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ZUSAMMENFASSUNG 1

Zusammenfassung

Die konventionelle Extremwertstatistik, die sich an der Uber- bzw. Unterschreitungshiufig-
keit bestimmter Schwellenwerte orientiert, beinhaltet den Nachteil, daf Anderungen der Pa-
rameter der Haufigkeitsverteilung die Extremwertwahrscheinlichkeit beeinflussen. So kann
allein das Vorhandensein eines Trends fiir derartige Verdanderungen verantwortlich sein.
Die hier gewdhlte Methodik vermeidet diesen Nachteil, indem sie eine Zerlegung der be-
trachteten Zeitreihen in einen strukturierten und einen unstrukturierten Anteil durchfiihrt.
Dabei setzt sich der strukturierte Anteil aus einer Trend-, Saison- und glatten Komponente
zusammen. Aus der Summe dieser in der Zeitreihe signifikant enthaltenen Komponenten
148t sich die Eintrittswahrscheinlichkeit von Extremwerten ableiten. Ahnliches gilt fiir den
unstrukturierten Anteil, insbesondere fiir die Varianz des Residuums. Das Residuum kann
aber auch Werte enthalten, die nicht zu ihrer ansonsten angepafiten Héaufigkeitsverteilung
passen. Solche Werte werden als Extremereignisse bezeichnet und sind von den Extrem-
werten zu unterschieden. In der vorliegenden Arbeit werden nun, getrennt voneinander,
durch Anderungen in den Parametern der Hiufigkeitsverteilung hervorgerufene Variatio-
nen der Extremwertwahrscheinlichkeit als auch parameterunabhéangige Extremereignisse
der bodennahen Lufttemperatur betrachtet.

Als Datenbasis dienten 41, wahrscheinlich homogene, européische Stationszeitreihen
von Monatsmitteltemperaturen, die den Zeitraum von 1871 bis 1990 abdecken. In den
untersuchten Temperaturzeitreihen wurde an 37 von 41 Stationen ein positiver Trend
detektiert, woraus ein Anstieg der Extremwertwahrscheinlichkeit mit der Zeit resultiert.
Die glatten, niederfrequenten Schwingungen wirken sich in den meisten Féllen um 1890
und 1975 negativ und um 1871, 1940 und 1990 positiv auf die Extremwertwahrscheinlich-
keit aus. Desweiteren treten Anderungen in der Saisonfigur beziiglich der Amplitude und
der Phasenlage auf. Detektierte Zunahmen in der Amplitude des Jahresgangs fithren zu
einer positiven Anderung der Extremwertwahrscheinlichkeit. Signifikante Anderungen in
der Phasenlage der Saisonfigur erzeugen in den Anomaliezeitreihen einen saisonal unter-
schiedlichen Trend, dessen Amplitude, in den betrachteten Fallen, in der Gréflenordnung
der Trendkomponente liegt. Saisonal unterschiedliche Trends beeinflussen saisonal unter-
schiedlich die Wahrscheinlichkeit fiir das Eintreten von Extremwerten. Die Residuen von
fiinf Temperaturzeitreihen weisen signifikante Varianzinstationarititen auf, wobei in nur
einem Fall die Varianz mit der Zeit zunimmt und somit einen Anstieg der Extremwert-
wahrscheinlichkeit erzeugt. Extremereignisse treten vorwiegend in Form besonders kalter
Winter auf und kénnen wahrscheinlich als Realisation eines Poisson-Prozesses interpretiert
werden. Sie erscheinen zuféllig iber den Beobachtungszeitraum verteilt mit einer mittleren
Wiederkehrzeit von mehr als 10 Jahren.
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1 Motivation

Klimadnderungen, gleich ob natiirlichen oder anthropogenen Ursprungs, finden immer dann
besondere Aufmerksamkeit, wenn sie in einer Zunahme von Extremwerten bzw. Extremer-
eignissen in Erscheinung treten; denn solche Entwicklungen sind im allgemeinen mit Risiken
und Schaden verbunden. So hat beispielsweise das Oderhochwasser im Sommer 1997 die
Empfindlichkeit des Menschen und seines Lebensraums gegeniiber Extremwerten deutlich
gemacht. Aber auch in Temperaturmessungen werden Extremwerte beobachtet. Als wei-
teres Beispiel sei daher genannt, daff ,eine Anhdufung ungewohnlich heifier Sommer* [5]
in den letzten 15 Jahren in der Nordhemisphére beobachtet wurde. Insgesamt hat sich die
Zahl der groflen Naturkatastrophen in den letzten 10 Jahren im Vergleich zu den aufgetre-
tenen Schadensfillen in den 60iger Jahren vervierfacht [14].

In dieser Arbeit werden europiische Temperaturzeitreihen auf Anderungen im
Extremverhalten untersucht. Zu diesem Thema existieren bereits einige Publikationen
[6][5][17][27], jedoch meist ohne eingehende Diskussion des statistischen Hintergrundes;
denn es ist ein Unterschied, ob sich wegen eines Trends oder wegen der Anderung der Vari-
anz das Extremverhalten einer meteorologischen Grofie &ndert. Auflerdem kénnen im Laufe
der Zeit zusédtzliche Phdnomene in Erscheinung treten, die zuvor in den Charakteristika
der betreffenden Haufigkeitsverteilung nicht enthalten waren.

Im folgenden wird zunéchst die konventionelle Extremwertstatistik kritisch beleuch-
tet. Danach wird das Konzept der selektiven Zeitreihenzerlegung vorgestellt, das zu we-
sentlichen Vorteilen gegeniiber der bisherigen Konvention fiithrt. Es folgen die Darstellung
der Ergebnisse hinsichtlich européaischer Temperaturzeitreihen und einige darauf aufbauen-
de Gesichtspunkte. Details der statistischen Methodik und der Ergebnisse sind im Anhang
zusammengestellt.

2 Kritik an der konventionellen Extremwertstatistik

In der Literatur ist der Begriff ,Extremwert® keineswegs einheitlich definiert. Mafigebend
fiir die Begriffsbildung ist dabei meist die Fragestellung, die hinter dem Interesse an ex-
tremen Mefgréflen steht. Ein oft verwendetes Kriterium, um Extremwerte von dem Rest
der Zeitreihe zu seperieren, ist das Uberschreiten eines festgelegten Schwellenwertes. Diese
Herangehensweise liefert in der Praxis oft befriedigende Antworten auf Fragestellungen,
beispielsweise landwirtschaftlicher Art. So erscheint es durchaus sinnvoll, Frostschutzmaf-
nahmen durchzufithren, wenn die Toleranzgrenzen der entsprechenden Pflanzen tiberschrit-
ten werden.

Diese Arbeit soll nun einen Schritt weiter fithren, indem nicht ausschliefllich nach den
Uberschreitungen eines zwar oftmals sinnvollen, aber letztlich doch willkiirlichen Schwel-
lenwertes gesucht wird, sondern zusétzlich die Frage nach den statistischen Ursachen der
Extremwerte beantwortet wird. In diesem Kapitel soll zunéchst dargestellt werden, wie,
mittels konventioneller Extremwertstatistik, eine mogliche Anderung im Extremverhalten
beurteilt wird und durch welche Faktoren sie beeinflufit werden kann.
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2.1 Das 20-Intervall

In Abbildung 1 ist die Temperaturzeitreihe Heidelbergs in monatlicher Auflésung von 1871
bis 1990 nach Abzug des mittleren Jahresgangs dargestellt. Zur Untersuchung der Fra-
gestellung nach einer Anderung im Extremverhalten erscheint es zunichst sinnvoll, den
Beobachtungszeitraum in zwei gleich grofie Subintervalle zu unterteilen und die Anzahl
der Extremwerte in den beiden Subintervallen miteinander zu vergleichen. Dazu wird als
Schwellenwert die zweifache Standardabweichung 20 gewéhlt, wobei alle Temperaturen
oberhalb der positiven 20-Schwelle als relative Maxima und alle Temperaturen unterhalb
der negativen 20-Schwelle als relative Minima definiert werden. Ist die Wahrscheinlichkeit
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Abbildung 1: Graphische Darstellung der 20-Methode am Beispiel der Temperaturzeitreihe
Heidelbergs nach Abzug des mittleren Jahresgangs. Die gestrichelten Linien kennzeichnen
die obere und die untere 20-Schwelle. Es werden auflerhalb davon 7 Maxima von 1871 bis
1930 und 18 Maxima von 1931 bis 1990 detektiert. Beziiglich der Minima treten 24 im
ersten und 15 im zweiten Zeitintervall auf.

fiir das Auftreten eines Extremwerts in jedem Subintervall gleich grof, namlich gerade
gleich 1, werden ungefihr die Halfte der Maxima bzw. Minima im ersten Subintervall und
die andere Hélfte im zweiten Subintervall erwartet.

Abbildung 1 zeigt im Fall Heidelberg eine, schon augenscheinlich ungleichméfige
Verteilung der Maxima. Der Test auf Vergleich einer Stichprobenwahrscheinlichkeit mit
dem dazugehorigen Parameter der Binomialverteilung (Testverfahren siehe Anhang A.2.2)
ergibt eine sehr signifikante Anhaufung der Maxima in der zweiten Halfte des Beobach-
tungszeitraums. Analog wurde mit 40 weiteren homogenen (vgl. Kapitel 3) européischen
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Temperaturzeitreihen monatlicher Auflésung verfahren. Tatséchlich weisen 33 der 41 un-
tersuchten Reihen eine signifikante (Signifikanzniveau mindestens 90%) Anhaufung der
Maxima in der zweiten Halfte des Beobachtungszeitraums auf, d. h. die Stichprobenwahr-
scheinlichkeit der Maxima ist in der zweiten Beobachtungshalfte signifikant gréfler als %
An den restlichen 8 Stationen sind die Maxima zeitlich anndhernd gleichméafig verteilt.
Wie in Abbildung 1 nachvollziehbar ist, werden an der Station Heidelberg 24 Minima in
der ersten Halfte und 15 Minima in der zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums beob-
achtet. Das entspricht einer signifikanten Anhadufung der Minima im ersten Zeitintervall.
Insgesamt wurde eine signifikante Anhaufung der Minima in 16 Féllen in der ersten Halfte
und in 3 Féllen in der zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums detektiert. Im Vergleich
dazu wurde die signifikante Anhdaufung von Maxima in einem Zeitintervall an einem deut-
lich groBeren Anteil der Stationen gefunden. Bei der Durchfithrung des Verfahrens fallt
auf, daf} die Extremwerte vornehmlich in den Monaten Dezember, Januar und Februar
auftreten, weil der Jahresgang der monatlichen Standardabweichung (vgl. Kapitel 4.2) hier
nicht berticksichtigt wird. Die groflere Varianz der Temperatur in den Wintermonaten fiithrt
dazu, daf} extreme Sommermonate in diesem Verfahren kaum beriicksichtigt werden. Das
bedeutet, die gefundene Anhdufung der Maxima in 33 von 41 Féllen bestatigt die Zunahme
besonders milder Winter in den letzten Jahrzehnten (vgl. dazu z. B. [20]).

Abbildung 1 veranschaulicht noch eine zweite Besonderheit. Unter den Werten, die
auflerhalb der 20-Grenzen liegen, gibt es einige wenige Minima, die besonders hervortre-
ten. Wihrend den meisten Extrema lediglich eine Uberschreitung der 2o-Grenze im Bereich
von ein bis zwei Grad gelingt, treten im Fall Heidelberg fiinf Minima auf, die sogar die 40-
Grenze tiberschreiten. Bemerkenswerterweise tritt bei fast allen untersuchten européischen
Temperaturzeitreihen eine geringe Anzahl von Minima auf, die sich durch einen besonders
groflen Abstand vom Mittelwert auszeichnen und sich dadurch deutlich von den restlichen
Minima unterscheiden. Ein analoges Phianomen wird nicht hinsichtlich der Maxima be-
obachtet. Solche auflergewéhnlichen Minima werden in den folgenden Kapiteln noch an
Bedeutung gewinnen.

Zuriick zur Fragestellung nach einer méglichen Anderung im Extremverhalten: Es
verbleibt das Problem die gefundene Zunahme der Maxima in 33 von 41 untersuchten
Fallen richtig zu beurteilen. In dem verwendeten Verfahren wird n&mlich nur ein geringer
Anteil, in etwa 5% der Zeitreihe, betrachtet. Die Information der verbleibenden 95% bleibt
unbeachtet, obwohl darin Faktoren enthalten sein kénnen, die auf die Extremwertwahr-
scheinlichkeit Einflul nehmen. Welche Faktoren das sind und in welchem MaBe sie Einflufl
auf das Auftreten von Extremwerten nehmen ist Gegenstand des folgenden Kapitels.

2.2 Extremwertwahrscheinlichkeit

Abbildung 2 zeigt links eine periodische Schwingung, tiberlagert von einem zufélligen Rau-
schen. Zeitweise verstarkt das Rauschen die periodische Schwingung derart, daf ein Schwel-
lenwert, dargestellt durch die blaue Linie, iberschritten wird, der fiir das periodische Signal
allein unerreichbar wire. Die Wahrscheinlichkeit fiir das Uberschreiten des Schwellenwertes
ist relativ grofl im Bereich der Wellenberge und relativ klein im Bereich der Wellentéler. Das
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Abbildung 2: Das linke Bild (nach Moos und Wiesenfeld [19]) zeigt, daB durch ein zufélliges
Rauschen ein schwaches periodisches Signal (rot) gelegentlich so verstarkt wird, daf ein
Schwellenwert (blau) tiberschritten werden kann. Im rechten Bild ist zu sehen, daf auch
eine Zunahme der Varianz im Rauschen zu einer Erhéhung der Uberschreitungswahrschein-

lichkeit fiithrt.

bedeutet, Uberschreitungen des Schwellenwertes bzw. deren zeitliche Verteilung beinhalten
Information iiber die Periode der Schwingung. Analoge Uberlegungen gelten beispielsweise
fiir einen verrauschten linearen Trend. Ein positiver linearer Trend wiirde eine Zunahme
und ein negativer linearer Trend wiirde eine Abnahme von Extremwerten im Laufe der Zeit
bewirken. Neben Anderungen des mittleren Temperaturniveaus kénnen auch Varianzinsta-
tionaritdten die Extremwertwahrscheinlichkeit beeinflussen. In Abbildung 2 ist im rechten
Bild zu erkennen, dafl bei gleichbleibendem Mittelwert und einer Zunahme der Varianz
mit der Zeit die Wahrscheinlichkeit fiir das Uberschreiten eines festen Schwellenwertes mit
der Zeit zunimmt. Je grofer die Schwankungen um den Mittelwert sind, desto 6fter mufl
mit einer Uberschreitung des Schwellenwertes gerechnet werden. Instationarititen des Mit-
telwerts und der Varianz bzw. Anderungen in den Parametern der Haufigkeitsverteilung
nehmen also Einflufl auf die Wahrscheinlichkeit fiir das Eintreten eines Extremwertes. Das
bedeutet, wenn die Temperatur als Realisatation einer normalverteilten Zufallsvariablen
mit veranderlichem Mittelwert und verdnderlicher Varianz betrachtet werden kann, ist es
moglich, die Wahrscheinlichkeit fiir das Uberschreiten eines festgelegten Schwellenwertes
in Abhéngigkeit dieser Paramter der Verteilung zu berechnen.

In Abbildung 3 ist die Zunahme der Extremwertwahrscheinlichkeit bei einem Anstieg
des Mittelwerts aber gleichbleibender Varianz am Beispiel der Sommertemperaturen von
Mittelengland berechnet. Der erwartete Anstieg der Sommertemperaturen um 1.6°C bis
zum Jahre 2050 wiirde die Wahrscheinlichkeit fiir das Uberschreiten der 17.3°C-Schwelle
von 1.3% auf 33.3% ansteigen lassen. Das bedeutet, dafl mit einem extrem heiflen Som-
mer wie 1995, der gemiafl der Temperaturverteilung 1961-1990 etwa alle 75 Jahre eintrat,
zukiinftig alle 3 Jahre gerechnet werden miifite. Im analogen Fall (Abbildung 4) nimmt bei
konstantem Mittelwert von 15°C und einer Zunahme der Standardabweichung von 1°C auf

20(! die Wahrscheinlichkeit fiir das Uberschreiten der 17°C-Schwelle von 2.28% auf 15.87%
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Abbildung 3: Anderung der Extremwertwahrscheinlichkeit bei Zunahme des Mittelwertes
(nach Berz [14]).
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Abbildung 4: Anderung der Extremwertwahrscheinlichkeit bei Zunahme der Varianz.

zu. Anders gesagt, ein 44-Jahre-Ereignis wiirde zu einem 6-Jahre-Freignis werden.

Die Durchfithrung der 20-Methode liefert eine signifikante Zunahme der Maxima
in 33 der 41 untersuchten Fille (sieche Kapitel 2.1). Ursachen kénnen eine Zunahme des
Mittelwertes oder der Varianz mit der Zeit sein. Allerdings ist auch eine Zunahme im
Extremverhalten denkbar, die unabhéngig von diesen Parametern ist. Um Klarheit zu ver-
schaffen, ist somit eine Extremwertdefinition, die von Anderungen in den Paramtern der
Verteilung unabhéngig ist, wiinschenswert. Zu diesem Zweck werden mit der Methode der
selektiven Zeitreihenzerlegung Extremwerte in vorverarbeiteten Reihen gesucht. Weisen
diese Extremwerte keine Anderungen in ihrer zeitlichen Verteilung auf, muf die Zunahme
der Maxima in 33 der 41 untersuchten Temperaturzeitreihen Folge von Anderungen in den
Paramtern der Verteilung sein.
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3 Datenmaterial
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Abbildung 5: Die Verteilung der ausgewéhlten Stationen tiber Europa.

Die folgende Analyse wird mit europdischen Reihen der bodennahen Lufttemperatur in
monatlicher Auflésung durchgefithrt. Die Daten wurden vorwiegend vom Deutschen Wet-
terdienst, vom Potsdam-Institut fiir Klimafolgenforschung und vom Zentralamt fiir Meteo-
rologie und Geodynamik in Wien zur Verfiigung gestellt. Im Rahmen der Herausgabe des
Klimatrend-Atlas Europa [23] wurden die Daten bis 1990 aktualisiert und auf Homogenitat
und Repréasentanz gepriift. Der Anspruch auf méglichst lange Reithen mit homogener Da-
tenbasis fithrte zu 41 européaischen Stationen, deren gemeinsamer Mefizeitraum von 1871
bis 1990 reicht. Fiir den Mefzeitraum von 1891 bis 1990 sind diese Reihen durch die Homo-
genitatsklassen eins bis drei charakterisiert. Homogenitatsklasse eins bedeutet hier, daf} alle
fiinf durchgefithrten Tests die Temperaturzeitreihe als homogen einstufen. Das heifit, sehr
wahrscheinlich beinhaltet die Zeitreihe keine nichtklimatologischen Einfliisse, wie z. B. ei-
ne Stationsverlegung oder eine Anderung des MeBinstruments. Eine Temperaturzeitreihe
der Homogenitétsklasse 2 wird entsprechend als wahrscheinlich homogen eingestuft, da fast
alle Tests ihre Homogenitét bestatigen. Die Einstufung einer Zeitreihe in die Homogenitéts-
klasse 3 erfolgt, falls einige Tests fiir Homogenitét und einige fiir Inhomogenitét sprechen
und somit die Qualitdt des Datensatzes bereits fragwiirdig ist. Die Stationsreihen der Ho-
mogenitatsklassen 4 und 5 werden als wahrscheinlich und sehr wahrscheinlich inhomogen
eingestuft, da fast alle bzw. alle Tests die Inhomogenitéit der Reihe anzeigen. Die Tempe-
raturzeitreihen der Homogenitatsklassen 4 und 5 wurden nicht in die hier durchgefiithrten
Analysen einbezogen. Die ausgewéhlten Stationen mitsamt den Homogenitéatsklassen und
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geographischen Koordinaten kénnen der Stationsliste im Anhang E entnommen werden;
Abbildung 5 veranschaulicht zusdtzlich deren raumliche Verteilung iiber Europa. Der An-
spruch auf eine wahrscheinlich homogene Datenbasis fithrte bedauerlicherweise zu keiner
vollstandig befriedigende Abdeckung Europas. Die hochste Stationsdichte liegt in Oster-
reich und der Schweiz vor. In Skandinavien und Grofbritanien ist die Stationsdichte schon
wesentlich geriner, allerdings sind die Stationen recht gleichméBig verteilt. In den siidli-
cheren Léndern Furopas wie Spanien, Portugal, Italien und Griechenland liegen kaum
Stationen vor. Hier sind eine italienische und eine griechische Station in die Analysen ein-
gegangen. In den Landern Osteuropas ist die Stationsdichte ebenfalls recht gering. Als Maf3
fiir die Reprasentanz einer bestimmten Temperaturzeitreihe dient die raumliche Verteilung
des Pearson-Korrelationskoeffizienten zu Temperaturzeitrethen umliegender Stationen. Fiir
die monatlichen Temperaturmittel wurde mit einer gewissen Willkiir ein Korrelationskoeffi-
zient von 0.8, das heifit 65% gemeinsame Varianz, als Mindestkriterium fiir eine ausreichend
hohe Représentanz festgelegt. Die 0.8-Marke wird meist in einem Umkreis von 800 km noch
nicht unterschritten. Das heifit, trotz der hohen Représentanz von Temperaturdaten [20]
gelingt keine vollstdandige Abdeckung Furopas. Trotzdem sollten die qualitativ recht hoch-
wertigen Daten geniigen, um einen groben Uberblick iiber die Variationen der Ergebnisse
mit der geographischen Lage wenigstens innerhalb Mittel- und Nordeuropas zu erhalten.

4 Selektive Zeitreihenzerlegung

4.1 Methodik

In der klassischen Zeitreihenanalyse erfolgt oftmals eine Zerlegung in Mittelwert, Trend,
starre Saisonfigur (d. h. mittleren Jahresgang) und Restkomponente. In den Analysen
dieser Arbeit werden noch zwei weitere Komponenten zur Detektion von niederfrequen-
ten Schwingungen und extremen Ereignissen betrachtet. Zusitzlich werden Anderungen in
der Amplitude der Saisonfigur zugelassen. Der Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung
(nach Grieser [8]) liegt somit die Annahme zugrunde, dafl sich die Temperaturzeitreihen
der Monatsmittelwerte additiv aus folgenden 5 Komponenten zusammensetzen lassen:

w(t)=T()+T()+ s(t)+g(t) +e(t)+ e mit (1)
x(t) = Zeitreihe,
Z(t) = Mittelwert,
T(t) = Trend,
s(t) = Saisonale Komponente,
g(t) = Glatte Komponente,
e(t) = Extremereignisse und
€ = Gaufy’sches Rauschen.

Dabei versteht man unter der glatten Komponente g(t) niederfrequente Schwankungen,
und unter den Extremereignissen einzelne Temperaturwerte, die nicht zu der sonst an-
gepafiten Haufigkeitsverteilung passen; €; représentiert einen Zufallsproze. Harmonische
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Anteile, die nicht in der saisonalen Komponente enthalten sind, bleiben in dieser Arbeit un-
beriicksichtigt, da bereits eine Zerlegung der betrachteten 41 Temperaturzeitreihen gemaf
Gleichung (1) erfolgreich durchgefiithrt werden konnte. Durch die Betrachtung von Trend-,

Trendkomponente und

/ saisonale Komponente

Glatte Komponente

Extremereignisse ?

/ ja neix

k Ersetzung durch Gauf}-

vert.  Zufallsvariable in Residuenanalyse

der Originalzeitreihe

Abbildung 6: Darstellung des Arbeitszyklus.

Saison-, glatter Komponente und Extremereignissen innerhalb einer Analyse werden Feh-
ler vermieden, die bei Betrachtungen, die sich ausschliellich einer Komponente widmen,
auftreten konnen. Beispielsweise konnen unbeachtete Extremereignisse die Trendamplitude
verfalschen oder sogar einen Trend suggerieren (siehe Kapitel 4.2). Zur Zerlegung samt-
licher Temperaturzeitreihen in die aufgefithrten Komponenten, durchlaufen diese den in
Abbildung 6 dargestellten Arbeitszyklus.

Im ersten Arbeitsschritt wird nach Abzug des Mittelwertes jede Zeitreihe einem Funk-
tionspaket gegeniibergestellt, das sowohl langfristige, systematische Anderungen des mitt-
leren Niveaus der Zeitreihe, Trends, als auch jahreszeitlich bedingte Schwankungen, die
sich relativ unverédndert jedes Jahr wiederholen, beinhaltet. Funktionen, die einen signifi-
kanten Anteil zur Varianz der Zeitreihe beitragen, werden aus der Zeitreihe eliminiert. Die
Residuen werden dem néchsten Arbeitsschritt iibergeben. Durch die glatte Komponente
sollen nun glatte, niederfrequente Schwankungen erfalt werden. Nach deren Eliminierung
unterscheiden sich die Residuen oftmals nur noch aufgrund weniger seltener Werte signifi-
kant vom Gaufl’schen Rauschen. Diese seltenen Ereignisse werden hier als Extremereignisse
bezeichnet, um sie von den Extremwerten der konventionellen Herangehensweise, die mit
der Verteilung vertréglich sind, zu unterscheiden. Detektierte Extremereignisse werden aus
der Zeitreihe extrahiert und durch eine normalverteilte Zufallsvariable mit dem Mittelwert
und der Standardabweichung des entsprechenden Kalendermonats in der uspriinglichen
Zeitreihe ersetzt. Anschliefend mufl die modifizierte Zeitreihe den Arbeitszyklus erneut
durchlaufen, weil die Methode der kleinsten Quadrate zur Anpassung der Basisfunktionen
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sehr empfindlich auf Ausreifler reagiert und somit Amplituden und Phasenlagen detektier-
ter Funktionen verfalscht werden kénnen. Entsprechend der Menge und Anordnung der
Extremereignisse in der Zeitreihe werden sich im zweiten Durchgang Trend-, saisonale-
und glatte Komponente deutlicher oder weniger deutlich verdndern. Auch kénnen erneut
Extremereignisse detektiert werden. Der Zyklus der Komponentenzerlegung wird fiir je-
de Station so oft durchlaufen, bis keine weiteren Extremereignisse detektiert werden. Ist
dies der Fall, erfolgt die abschliefende Analyse der Residuen. Kénnen diese als Gauf’sches
Rauschen identifiziert werden, kann die Temperaturzeitreihe durch die aufgefithrten Kom-
ponenten vollstdndig beschrieben werden.

In den Unterkapiteln 4.1.1 bis 4.1.4 werden die Basisfunktionen, die zur Charakte-
risierung der einzelnen Komponenten zur Verfligung gestellt werden, aufgefiihrt und die
verwendeten Detektionskriterien beschrieben.

4.1.1 Trend- und saisonale Komponente

In der Zeitreihenanalyse werden lineare und nichtlineare Trendfunktionen T; bis zur fiinften
Ordnung beriicksichtigt:

Tz(t) = a; + bZ . ti (2)

mit den Regressionskoeffizienten a; und b; der Ordnung i=1,2.3,4 und 5.

Wird lediglich die Trendfunktion der Ordnung 1 in der Zeitreihe detektiert, tragt nur
der lineare Trend signifikant zur Varianz der Zeitreihe bei. Eine detektierte Trendfunk-
tion hoherer Ordnung stellt einen progressiv steigenden oder fallenden Trend dar. Durch
die Uberlagerung eines linearen mit einem progressiven Trend kénnen ebenfalls degressive
Temperaturverldufe erfafit werden.

Die Saisonkomponente repréasentiert jahreszeitlich bedingte Schwankungen. Um den
mittleren Jahresgang der Monate zu erfassen, werden Schwingungen mit den Wellenzahlen
1 bis 6 pro Jahr zur Verfiigung gestellt. Natiirlich sind auch kleine Anderungen in der
Saisonfigur denkbar. Deshalb erlaubt folgender Ansatz, dafl sich die Amplitude linear oder
quadratisch mit der Zeit 4ndern kann:

Sjk = Cjk+ dmtk COS (2#1]—21‘) + emtk sin (2#1]—21‘) (3)

mit k= 0,1,2 und j=1,2,3,4,5,6.

In einer Temperaturzeitreihe kénnen nun Funktionen s, gleicher Wellenzahl j aber
unterschiedlicher Amplitudenabhéngigkeit k detektiert werden. Aus der Summation der s; 4
tiber alle k bei konstanter Wellenzahl j ergibt sich eine Schwingung s;(t) gleicher Frequenz
mit zeitabhéngiger Amplitude A;(t) und zeitabhéngiger Phasenlage ¢;(t) :

si(t) = A;(t) cos (2#%7/‘ — qb](t)) . (4)
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Die Amplitudenfunktion A;(t) und die Phasenverschiebung ¢;(t) sind durch die Beziehun-
gen

2 2 2 2
A;(t) = (Z djktk) + (Z ey‘kt’“) (5)
k=0 k=0
und
2
Z ejktk

tan (¢;(1) = | F—— (6)
Z d]‘ktk
k=0

gegeben. Mit der Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung kénnen somit progressive und
degressive Anderungen in der Saisonfigur erfasst werden.

Zur Detektion der Trend- und Saisonkomponente werden die in den Gleichungen
(2) und (3) dargestellten 23 Basisfunktionen der Temperaturzeitreihe gleichzeitig zur
Verfiigung gestellt. In einem rekursiven Verfahren wird immer diejenige Funktion gesucht
und aus der Zeitreihe eliminiert, die die meiste Varianz erklart und signifikant in der
Zeitreihe enthalten ist. Dazu wird der Pearson-Korrelationkoeffizient (siehe Anhang A.1)
und dessen Signifikanz (siehe Anhang A.2.4) zwischen der Datenreihe und jeder der 23 Ba-
sisfunktionen berechnet. Die Basisfunktion, welche den grofiten signifikanten Korrelation-
koeffizienten liefert, geht als ,,Gewinner® aus dieser ersten Runde hervor und wird mittels
linearer Regression (siehe Anhang A.3) aus der Datenreihe eliminiert. Anschlieflend wird
das gesamte Funktionspaket erneut mit den Residuen korreliert. Das Verfahren wird so oft
wiederholt, bis das Funktionspaket keine signifikanten Varianzbeitrédge mehr liefern kann.

4.1.2 Glatte Komponente

Meist wird in der klassischen Zeitreihenanalyse die Trend- und die zyklische Komponente
zur glatten Komponente zusammengefafit. Hier stellt die glatte Komponente niederfrequen-
te Schwankungen dar. Sie werden durch polynomiale Ansidtze mit der maximalen Ordnung
fiinf reprasentiert:

{
a(t) =a, + > a;it mit 1=1,2,3.4,5. (7)

i=(

Das groftmogliche Polynom der Ordnung 1, welches signifikant mehr Varianz der Tempera-
turzeitreihe erklart als das Polynom der Ordnung 1-1, darf einen Varianzanteil der Zeitrei-
he erklaren und wird mittels multipler Regression (siehe Anhang A.3) aus der Zeitreihe
eliminiert. Entsprechend dem Polynom fiinfter Ordnung mit 2 Maxima und 2 Minima,
kénnen durch die glatte Komponente maximal zwei Bereiche relativ hoher und zwei Berei-
che vergleichsweise niedriger Temperatur eliminiert und getrennt betrachtet werden. Fiir
die Detektion der glatten Komponente spielt die Lange des Beobachtungszeitraums eine
besonders grofle Rolle. Je kiirzer der betrachtete Zeitraum, desto zeitlich kleinskaligere
Temperaturschwankungen kénnen eliminiert werden.



4 SELEKTIVE ZEITREIHENZERLEGUNG 12

4.1.3 Extremereignisse

In den untersuchten europiischen Temperaturzeitreihen werden, weit vom Erwartungswert
entfernt, einzelne Werte registriert, die nicht zu dem Rest der Zeitreihe passen und ver-
ursachen, dafl die bestehende Verteilung von der Normalverteilung verschieden ist. Diese
seltenen Ereignisse werden als Extremereignisse bezeichnet.

Dem Detektionsverfahren dieser Extremereignisse liegt die Annahme zugrunde, daf
die Residuen ohne die noch enthaltenen Extremereignisse normalverteilt sind. Dann kann
die Wahrscheinlichkeit fiir das Auftreten eines extremen Wertes in einer Zeitreihe vorge-
gebener Linge berechnet werden. Ist sein Auftreten tiberzuféllig, das heift, er wird in der
bestehenden Verteilung nicht erwartet, handelt es sich um ein Extremereignis. Dazu wird
nach Abzug der strukturierten Komponenten der am weitesten vom Mittelwert der Resi-
duen entfernt liegende Wert als potentielles Extremereignis vorgemerkt. Von den restlichen
Werten werden Mittelwert T und Standardabweichung s berechnet. Die reduzierte Reihe
wird dann dem Anpassungstest an die Normalverteilung nach Kolmogorov-Smirnov (siehe
Anhang A.2.1) unterzogen. Lehnt dieser die Normalverteilung mit 95% Signifikanz oder
héher ab, muf} formal die Extremereignissuche abgebrochen werden. Wird die Normalver-
teilung nicht abgelehnt, kann die Wahrscheinlichkeit fiir das Auftreten des potentiellen
Extremereignisses berechnet werden.

Die Berechnung dieser Wahrscheinlichkeit wird hier in einigen Zeilen hergeleitet: Aus-
gehend von der Wahrscheinlichkeitsdichte der standardisierten Normalverteilung folgt fiir
die Wahrscheinlichkeit aus einer normalverteilten Zeitreihe mit dem Mittelwert T = 0 und
der Standardabweichung s=1 einen Wert z<7 zu ziehen:

p(Z Vﬂ/ exp( '2) dz'. (8)

Aufgrund der Symmetrie der Wahrscheinlichkeitsdichtefunktion 148t sich das Integral fiir
den Fall Z> 0 auch schreiben als

p2) = 4= [Cew ( ) & )

bzw. in der Gestalt der Errorfunktion

oo = (1 ferf (%)) | (10)

Die Wahrscheinlichkeit, eine Zahl zwischen -Z und +7 anzutreffen, ergibt sich daraus mit
p(-Z)=1-p(Z) zu
VA
W7 <2< 2)=2p(Z)~ 1= erf (ﬁ) | ()
Entsprechend ist 1-p(-Z< z< 7) die Wahrscheinlichkeit, zufillig eine Zahl anzutreffen, de-

ren Betrag grofer als 7 ist. Das Inverse der Wahrscheinlichkeit gibt die Wiederkehrzeit =
an. Sie ist definiert als die Wartezeit zwischen zwei Freignissen, die mit der entsprechenden
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Wahrscheinlichkeit erwartet werden.

Gleichung (11) gilt nur fiir den Fall, dal einmal eine Zahl aus der Reihe der nor-
malverteilten Variablen gezogen wird. Innerhalb dieser Arbeit werden allerdings Zeitreihen
mit 1440 Werten betrachtet. Zu berechnen ist also die Wahrscheinlichkeit p dafiir, bei N
(=1440) Realisationen des Bernoulliexperiments k-mal einen Wert der Eintrittswahrschein-
lichkeit 1-p(-Z< z < 7Z) zu ziehen. Wird ein Bernoulli-Experiment N-mal hintereinander
ausgefithrt, so ist die Zahl der Erfolge binomialverteilt. Fiir n— oo und p— 0 geht die
Binomialverteilung in die Poissonverteilung iiber. Entsprechend berechnet sich die Wahr-
scheinlichkeit p zu

exp N A\F
k!
Fiir den Fall k=0 ergibt sich aus dieser Gleichung die Wahrscheinlichkeit dafiir, dafl eine

derartig extrem hohe oder extrem niedrige Zahl in einer Zeitreihe der Lange N durch Zufall
nicht auftritt

p(k,N,p) = mit A=N(1—-p(—7Z <z<7)). (12)

b0z oz e (N (1 (Z))). | o

Folgt aus der Detektionsgleichung (13) fiir den am weitesten vom Mittelwert entfernten
Wert eine mindestens 90%-ige Wahrscheinlichkeit dafiir, daff er in einer Zeitreihe dieser
Lénge nicht erwartet wird, so wird dieser als Extremereignis der Zeitreihe detektiert.

Abbildung 10 auf Seite 20 veranschaulicht nochmals die Definition der Extremereig-
nisse am Beipiel der Residuen der Station Dresden nach Abzug von Trend, Saison- und
glatter Komponente. Im negativen Bereich treten 8 Werte auf, die soweit vom Mittel-
wert entfernt liegen, dafl sie mit sehr grofler Wahrscheinlichkeit nicht erwartet werden.
Die detektierten Extremereignisse werden durch normalverteilte Zufallszahlen mit Stan-
dardabweichung und Mittelwert des entsprechenden Kalendermonats ersetzt. Die ,neu-
en“ Monatswerte werden im folgenden Text als Ersatzwerte bezeichnet . Dieses Verfah-
ren wurde gewidhlt, um so wenig wie méoglich in die Verteilung der Temperaturwerte ein-
zugreifen. Werden mehrere Extremereignisse in einem Kalendermonat detektiert, konnte
beispielsweise das Ersetzen der seltenen Ereignisse durch den Monatsmittelwert eine Ver-
schiebung der Verteilung des entsprechenden Monats bewirken.

4.1.4 Residuenanalyse
Wie in Abbildung 6 dargelegt, stellt die Residuenanalyse den Abschlufl der selektiven

Zeitreihenzerlegung dar. An dieser Stelle wird getestet, ob sich die untersuchten Zeitrei-
hen der Monatsmitteltemperatur geméafl Gleichung (1) durch eine Uberlagerung aus Trend,
Saisonfigur, glatter Komponente und Extremereignisse beschreiben lassen. In diesem Fall
miissen die Residuen als Realisation eines Zufallsprozesses identifiziert werden kénnen.
Geméif dem zentralen Grenzwertsatz [2] konnen dann die Residuen als Summe vieler,



4 SELEKTIVE ZEITREIHENZERLEGUNG 14

jeweils wenig bedeutsamer Einfliisse betrachtet werden. Zur Uberpriifung werden die Re-
siduen mittels des Kolmogorov-Smirnov-Tests (sieche Anhang A.2.1) auf Normalverteilung
getestet. Sind die Residuen zusétzlich stationér beziiglich des Mittelwerts, der Varianz und
der Autokokovarianz, kénnen sie als Realisation eines stationdren Zufallsprozesses aufge-
faBt werden. Zur Uberpriifung der Stationaritit (Testverfahren siehe Anhang A.2.3) wird
das Beobachtungintervall in zwei Subintervalle unterteilt. Anschliefend wird fiir jedes In-
tervall Mittelwert, Varianz und die Autokorrelation bis zur Zeitverschiebung 18 berechnet.
Ob signifikante Unterschiede zwischen den beiden Werten bestehen, wird im Falle des Mit-
telwerts durch den t-Test und im Falle der Varianz durch den F-Test entschieden. Die
jeweiligen Autokorrelationen werden zunéchst Fisher-transformiert (siehe Anhang A.1).
Dadurch wird erreicht, daf} die Differenz der betrachteten Autokorrelationen schneller ge-
gen die Normalverteilung konvergiert. Anschlieend kann die Differenz mittels des z-Tests
auf Uberzufilligkeit iiberpriift werden.

4.2 Erliuterung der Methodik am Beispiel Dresden

In diesem Kapitel soll die Methodik der selektiven Zeitreihenzerlegung am Beispiel der
Temperaturzeitreihe Dresdens schrittweise vorgefithrt werden. Zusétzlich zu den in Abbil-
dung 6 dargestellten Arbeitsschritten wird der mittlere Jahresgang der Zeitreihe analysiert.
Da sich hinsichtlich dieses speziellen Aspekts bei der Analyse der Datenreihen aller 41 Sta-
tionen nur wenig bemerkenswertes ergibt, werden diese Ergebnisse mit integriert.

1. Durchgang
Analyse des Jahresgangs:

Durch die Wahl des Beobachtungszeitraums von 1871 bis 1990 steht bei monatlicher
Auflésung fiir jeden Kalendermonat eine Zeitreihe von 120 Werten zur Verfiigung. Es
konnen somit Mittelwert, Standardabweichung, Schiefe und Exzef (siehe Anhang A.1)
fiir jeden Kalendermonat berechnet werden. Tabelle 1 zeigt die Ergebnisse fiir die Tem-
peraturzeitreihe Dresdens. Geniigen die Abweichungen von einer bestimmten Monatsmit-
teltemperatur der Normalverteilung, was in der Regel nicht der Fall ist, kann durch die
Parameter Mittelwert und monatliche Standardabweichung die Verteilung der Tempera-
tur eines bestimmten Monats angegeben werden. Abweichungen von der Normalverteilung
schlagen sich in Schiefe und Exzefl nieder. Im Beispiel Dresden wird im Monat Februar
eine deutlich negative Schiefe und ein deutlich positiver Exzefl berechnet. Die deutliche
Abweichung der Schiefe und des Exzesses vom Normwert Null, insbesondere in den win-
terlichen Temperaturverteilungen, zeigt sich auch an den meisten anderen 40 untersuchten
europiischen Temperaturstationen. Untersuchungen eines 91jdhrigen Datenmaterials von
1870 bis 1960 fir Frankfurt am Main zeigen das gleiche Verhalten auch auf Tagesbasis [26].

Zusatzlich wird tberpriift, ob ein signifikanter Jahresgang der Standardabweichung
existiert. Ist dies der Fall, unterscheiden sich die Standardabweichungen s der Monate signi-
fikant von der Standardabweichung 3, aller Monate (Testverfahren siehe Anhang A.2.3).
In Tabelle 1 ist durch das Vorzeichen der Wahrscheinlichkeit p(s = 3,.5) angegeben, ob
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Tabelle 1: Jahresgange der Monatsmitteltemperatur @, Standardabweichung s, Schiefe und
Exzefl der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden. Weiterhin sind der mittlere Monats-
mittelwert T, die mittlere monatliche Standardabweichung 5,., sowie die Wahrschein-
lichkeiten p(s# S,es) mit der sie sich von der Standardabweichung s des jeweiligen Monats
unterscheiden angegeben.

Monat | 7 10 | s -10 | Schiefe | ExzeB | p(s# Syes) | Tyes - 10 | Sges - 10
°Cl | [°C] (7] | [°C] [°C]

1 -4.32 | 29.56 | -.529 .064 + 99.99
2 450 |30.30 | -1.257 | 2.171 + 99.99
3 39.58 | 21.63 | -.176 | -.788 + 88.83
4 83.43 | 1597 | .155 -.766 - 99.46
3 130.74 | 16.06 | -.276 | -.424 - 99.32
6 164.34 | 14.74 | -.075 017 - 99.99
7 181.17 | 13.04 | -.225 | -.328 - 99.99 8175 19.53
8 172,97 | 11.79 | .283 -.114 - 99.99
9 137.82 | 14.58 | -.095 626 - 99.99
10 89.87 | 16.09 | -.282 | -.413 - 99.27
11 43.13 | 1746 | -.124 | -.579 - 88.40

12 9.79 | 23.20 | -.550 126 + 99.33

die Abweichung grofler oder kleiner Null ist. Im Fall Dresden sind die monatlichen Stan-
dardabweichungen in den Monaten Dezember bis Februar signifikant gréfler und in den
Monaten April bis Oktober signifikant kleiner als die Standardabweichung aller Monate.
Das bedeutet im Fall Dresden kann im wesentlichen von einem signifikanten Jahresgang der
Standardabweichung gesprochen werden. Dieses Phanomen ist beispielsweise fiir die vor-
gestellte konventionelle Herangehensweise, die Uberschreitung des 20-Intervalls, von Inter-
esse. Wird fiir alle Monate ein einheitlicher Wert als Schwellenwert angenommen, werden
iiberwiegend Extremwerte in den Wintermonaten detektiert und extreme Sommermonate
bleiben weitgehend unbeachtet.

Zu Beginn der Analyse, wenn noch alle Strukturen in der Temperaturzeitreihe enthal-
ten sind, wird in allen untersuchten Féllen die Hypothese der Normalverteilung abgelehnt.
Im Fall Dresden liegt die Ablehnungswahrscheinlichkeit bei tiber 99.99%. Um trotzdem
einen Eindruck von der Verteilung zu bekommen, sind in Tabelle 2 die Jahresgénge der
Minima, Maxima, des Medians, des ersten Quartils und des dritten Quartils angegeben.
Fiir die Minima und Maxima sind zusatzlich die Jahre des ersten Auftretens angegeben.
Bemerkenswert ist, dafl 11 der 12 Minimumtemperaturen in der ersten Hélfte und 10
der 12 Maximumtemperaturen in der zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums auftre-
ten. Das entspricht einer hochsignifikanten Anh&ufung der Minima und einer signifikanten
Anhédufung der Maxima in der ersten bzw. zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums.
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Tabelle 2: Jahresgdnge der minimalen und maximalen Monatsmitteltemperatur und die

16

Jahre des ersten Auftretens Jahr,,;, und Jahr,,,, an der Station Dresden. Des welteren
sind die Jahresgénge des 1. Quartils, des 3. Quartils und des Medians aufgefiihrt.

Monat | Minimum | 1. Quart. | Median | 3. Quart. | Maximum | Jahry;, | Jahrgax
-10[°C] -10[°C] -10[°C] -10[°C] -10[°C]
1 -94 -23 -2 16 50 1940 1975
2 -108 -8 10 24 67 1929 1990
3 -16 23 41 56 81 1883 1938
4 49 72 83 96 121 1929 1961
5 9] 120 133 142 168 1876 1931
6 117 154 164 174 200 1923 1930
7 150 172 183 190 215 1907 1983
8 149 166 172 180 204 1902 1944
9 91 130 138 147 176 1912 1982
10 49 77 91 101 127 1881 1907
11 3 29 45 55 85 1919 1963
12 -61 -3 12 26 59 1879 1934

An den iibrigen 40 untersuchten Stationen werden 9 hochsignifikante und 14 signikan-
te Anhdufungen der Minima in der ersten Hélfte des Beobachtungszeitraums, sowie eine
hochsignifikante und 10 signifikante Anh&ufungen der Maxima in der zweiten Hélfte des
Beobachtungszeitraums detektiert. Signifkante Anh&dufungen von Maxima in der ersten
oder Minima in der zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums gibt es nicht.

Detektion der Trend- und Saisonkomponente:

Im folgenden Arbeitsschritt werden der Temperaturzeitreihe Dresdens die 23 Basisfunktio-
nen zur Detektion der Trend- und Saisonkomponente gegeniibergestellt. In Tabelle 3 sind
diejenigen Funktionen aufgefiihrt, die einen signifikanten Anteil der Varianz der Zeitreihe
erklaren und aus der Zeitreihe eliminiert werden. Wie an allen Stationen zeigt sich auch
im Beispiel Dresden die starre, harmonische Schwingung der Wellenzahl j=1 pro Jahr als
signifikanteste Basisfunktion und erklart etwa 92% der Varianz der Zeitreihe. Abbildung
7 zeigt die Temperaturzeitreihe der Jahre 1871 bis 1880 vor und nach der Detektion und
Eliminierung dieser signifikantesten Schwingung. Die rote Kurve zeigt sehr deutlich die
dominante 12-Monatsperiodizitdt, hervorgerufen durch die Temperaturdifferenz zwischen
Sommer und Winter. Die Amplitude betragt im Beispiel Dresden 9.3°C und die Phasenlage
etwa 33 Tage. Der Nullpunkt wurde innerhalb dieser Analysen in die Mitte des Monats
Dezember gelegt. Das Minimum der harmonischen Schwingung der Wellenzahl 1 liegt also
entsprechend der Phasenlage von 33 Tagen am 18. Januar.

Als néchstes wird der lineare Trend als signifikanteste Basisfunktion detektiert. In-
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Tabelle 3: Detektierte Trend- und saisonale Komponente in der Originalreihe der Station
Dresden. Die Variable i gibt die Ordnung der detektierten Trendfunktion an. Harmonische
Schwingungen werden durch die Wellenzahl j und die Amplitudenabhéngigkeit k charak-
terisiert (siehe Gleichung (3)).

Nr. signifikante Amplitude Phasenlage | Trends erklarte
Basisfunktionen | - 10 [°C/Monat*] [Tage] - 10 [°C] | Varianz [%]
1 j=1, k=0 -93.1 32.769 01.88
2 =1 9.1 1.8
3 j=3, k=1 0.153-1072 2.753 0.22
4 j=5, k=2 0.134-107° 13.949 0.21
15
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Abbildung 7: Darstellung der ersten 10 Jahre (1871-1880) der Temperaturzeitreihe an der
Station Dresden vor (rot) und nach (schwarz) Abzug der 12-Monatsschwingung mit starrer
Amplitude.

nerhalb des Beobachtungszeitraums bewirkt er eine Temperaturzunahme um 0.9°C. Der
Trend erklart deutlich geringere 1.8% der Varianz der Residuen. Trotzdem ist der Un-
terschied zwischen den Residuen vor und nach Abzug des Trends auch augenscheinlich
erkennbar (sieche Abbildung 8). Als Oberschwingung des Jahresgangs werden noch die 4-
Monatswelle mit linearer Amplitudenabhangigkeit und die Schwingung mit der Wellenzahl
5 pro Jahr mit quadratischer Amplitudenabhéngigkeit als signifikante Basisfunktionen de-
tektiert. Wie Tabelle 3 zu entnehmen ist, werden durch diese Funktionen nur noch sehr
geringe Varianzanteile erklart. In einer graphischen Darstellung wéren somit die Verdnde-
rungen durch die Eliminierung dieser Schwingungen nicht gut erkennbar.
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Abbildung 8: Der obere Graph zeigt die Residuen vor und der untere Graph nach Abzug
des Trends bei der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden. Der untere Graph ist zur
besseren Ubersicht auf den Mittelwert -12°C gebracht.

Durch Summation der Funktionen 1, 3 und 4 kann die Saisonfigur Dresdens fiir den
Beobachtungszeitraum genau beschrieben werden. Weiterhin folgt, dafl beziiglich der Wel-
lenzahlen 1, 3 und 5 offenbar keine signifikanten Anderungen in der Phasenlage aufre-
ten, da keine Uberlagerung der entsprechenden Funktion mit unterschiedlicher Amplitu-
denabhangikeit auftritt. Die 4-Monatsperiodizitat bewirkt innerhalb des Beobachtungs-
zeitraums eine Amplitudenzunahme um etwa 0.2°C und die Schwingung mit der Wellen-
zahl 5 um etwa 0.3°C, wobei die Uberlagerung stellenweise konstruktiv (verstarkend) und
stellenweise destruktiv (abschwéchend) erfolgt. Insgesamt konnen durch die Trend- und
Saisonkomponente 92.06% der Varianz der Zeitreihe erklart werden. Diese Ergebnisse sind
jedoch noch nicht endgiiltig, da sie durch eventuell enthaltene Extremereignisse verfalscht
sein kénnen.

Dektektion der glatten Komponente:

Zur Erfassung glatter niederfrequenter Schwingungen werden Polynome bis zur fiinften
Ordnung zur Verfiigung gestellt. Im Fall Dresden erklért im ersten Durchlauf des Arbeits-
zyklus das Polynom fiinfter Ordnung nicht signifikant mehr Varianz der Residuen als das
Polynom vierter Ordnung. Geméafl dem verwendeten Detektionskriterium wird somit das
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Abbildung 9: Die rote Linie markiert den Verlauf der detektierten glatten Komponente in
den Residuen (schwarz) der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden nach Abzug der
Trend- und Saisonkomponente.

Polynom vierter Ordnung mit folgenden Koeffizienten aus der Zeitreihe eliminiert:
ai(t) = 1.694 — 0.3049 - 107 "¢ + 0.1008 - 107°¢* — 0.1089 - 107> + 0.371 - 107 "°¢*.  (14)

In Abbildung 9 ist die gefundene Schwingung rot eingezeichnet. Sie bewirkt die Eliminie-
rung eines Bereichs relativ hoher Temperaturen um 1930 und zwei Bereiche relativ geringer
Temperaturen um 1890 und 1975. Die glatte Komponente kann zwar nur 0.2% der Varianz
der Residuen erkléren, ist aber trotzdem signifikant in der Zeitreihe enthalten. Nach Abzug
des aufgefithrten strukturierten Anteils ist die Ablehnungswahrscheinlichkeit der Normal-
verteilung minimal von 99.99% auf 98.88% gesunken. Die empirische Haufigkeitsverteilung
in Abbildung 10 vor der Detektion der Extremereignisse veranschaulicht die bestehenden
Abweichungen von der Normalverteilung, insbesondere durch einzelne, extrem kalte Mo-
natsmitteltemperaturen.

Extremereignisse:

Durch die Einfiihrung der zusdtzlichen Komponente ,, Extremereignisse® werden diejenigen
extremen Werte, die in Abbildung 10 durch einen Pfeil gekennzeichnet sind, aus der Zeitrei-
he extrahiert. In Tabelle 4 sind zusétzlich die Wahrscheinlichkeiten fiir das Auftreten der
Extremereignisse angegeben. Diese Berechnungen sind moglich, weil die Temperaturreihe
Dresdens ohne die detektierten Ausreifler bzw. Extremereignisse in guter Nidherung nor-
malverteilt ist. Fiir den Februar 1929 und den Februar 1956, Monate die an mehreren
europaischen Stationen als Extremereignis detektiert werden, liegen diese Wahrscheinlich-
keiten in der GroBenordnung von 107%. Die extrem hohen Wiederkehrzeiten ergeben sich
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Tabelle 4: In der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden detektierte Extremereignisse
sowie deren Ersatzwerte (siehe Seite 13) und das Datum des Erscheinens der Extremereig-
nisse. Zusatzlich sind die Wahrscheinlichkeiten pggyss fiir das Auftreten der Extremereignis-
se in einer normalverteilten Zufallsvariable und die daraus resultierende Wiederkehrzeiten

angegeben.
Datum | Extremereignis | Ersatzwert PGauss Wiederkehrzeit
°C] [°C] [%] [Jahre]
2.1929 -10.8 1.6 3.22-1071 310559
1.1940 -94 1.3 3.18-1072 3145
1.1942 -7.7 -1.6 0.37 270
2.1947 -7.6 3 7.59-10~2 1318
2.1956 -10.7 -4.8 3.93-107* 254453
1.1963 -7.7 -0.3 0.37 270
2.1986 -7.7 1.1 6.56-1072 1524
1.1987 -7.5 -0.9 0.47 213
350
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Abbildung 10: Die Verteilung der Temperaturzeitreihe Dresdens vor der Detektion der
Extremereignisse. Die Pfeile kennzeichnen die enthaltenen Extremereignisse.

aus den Kehrwerten der Wahrscheinlichkeiten und verdeutlichen die Unvereinbarkeit der
Extremereignisse mit der restlichen Verteilung. Auffillig ist am Beispiel Dresden, dafl mit
Ausnahme des Februar 1929 alle Extremereignisse in der zweiten Hélfte des Zeitintervalls
liegen. Diese Beobachtung wird an den anderen untersuchten européischen Stationen nicht
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gemacht. Nachdem die Extremereignisse extrahiert und durch normalverteilte Werte er-
setzt worden sind, durchléduft die modifizierte Reihe erneut den Arbeitszyklus.

2. Durchgang
Analyse des Jahresgangs:

In den Tabellen 5 und 6 sind die statistischen Grundgréfien der modifizierten Temperatur-
zeitreihe enthalten. Schiefe und Exze haben sich nach Abzug der Extremereignisse in den
Monaten Januar und Februar deutlich dem Idealwert Null genédhert. Offenbar haben die
extrem kalten Wintermonate die deutlich negative Schiefe verursacht. Auflerdem fiithren
Extremereignisse zu einer Erhéhung der Standardabweichung. Das bedeutet in Verteilun-
gen mit Extremereignissen sind mehr Daten in der Nahe des Haufigkeitsmaximum zentriert
als es bei der Normalverteilung mit der gleichen Standardabweichung der Fall ist. Das hat
einen positiven Exzefl zur Folge.

Tabelle 5: Jahresgange der Monatsmitteltemperatur 7, Standardabweichung s, Schiefe und
Exzefl der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden. Weiterhin sind der mittlere Monats-
mittelwert T, die mittlere monatliche Standardabweichung 5,., sowie die Wahrschein-
lichkeiten p(s# 3,es) flir deren Abweichung von der entsprechenden Standardabweichung s
angegeben. Alle Berechnungen wurden nach Abzug der Extremereignisse durchgefiihrt.

Monat | @- 10 | s -10 | Schiefe | ExzeB | p(s# Syes) | Tges - 10 | Sges - 10
€] | [°C] [%] [°C] [°C]
-1.76 | 25.94 | -.198 -.486 4+99.99
7.64 | 24.84 | -.624 071 4+99.99
39.58 | 21.63 | -.176 -.788 +98.79
83.43 | 15.97 155 -.766 -95.52
130.74 | 16.06 | -.276 -.424 -94.65
164.34 | 14.74 | -.075 017 -99.79
181.17 | 13.04 | -.225 -.328 -99.99
172.97 | 11.79 283 -.114 -99.99
137.82 | 14.58 | -.095 .626 -99 .87
89.87 | 16.09 | -.282 -.413 -94.32
43.13 | 17.46 | -.124 -.579 -55.11
9.79 | 23.20 | -.550 126 +99.98

88.23 18.44

e i
ol 2| S| | o] —1| o] ot x| wof rof =

Detektion der Trend- und Saisonkomponente:

Im zweiten Durchgang werden erneut die 12-Monatsschwingung, der lineare Trend und die
6-Monatsschwingung detektiert. Im Vergleich zum ersten Durchgang haben sich allerdings
die Phasenlagen und Amplituden leicht verdndert. Die Trendamplitude ist um etwa 0.1°C
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Tabelle 6: Fiir die Temperaturzeitreihe an der Station Dresden berechneten Jahresgénge
der monatlichen Minimums- und Maximumstemperatur, des 1. Quatils, 3. Quartils und
des Medians nach Abzug der Extremereignisse. Unter Jahr,;, bzw. Jahry.x sind die Jahre
des ersten Auftretens der minimalen bzw. maximalen Monatsmitteltemperatur aufgefiihrt.

Monat | Minimum | 1. Quart. | Median | 3. Quart. | Maximum | Jahry;, | Jahrgax
-10[°C] -10[°C] -10[°C] -10[°C] -10[°C]
1 -73 -20 -2 16 50 1893 1975
2 -56 -7 12 25 67 1895 1990
3 -16 23 41 56 81 1883 1938
4 49 72 83 96 121 1929 1961
5 9] 120 133 142 168 1876 1931
6 117 154 164 174 200 1923 1930
7 150 172 183 190 215 1907 1983
8 149 166 172 180 204 1902 1944
9 91 130 138 147 176 1912 1982
10 49 77 91 101 127 1881 1907
11 3 29 45 55 85 1919 1963
12 -61 -3 12 26 59 1879 1934

Tabelle 7: Im zweiten Durchlauf detektierte Trend- und Saisonfunktionen der Temperatur-
zeitreihe an der Station Dresden.

signifikante Amplitude - 10 | Phasenlage | Trend - 10
Basisfunktionen | [°C/Monat*] [Tagen] [°C]
j=1, k=0 -92.2 32.627
i=1 10.2
j=2, k=0 -1.96 -36.548

angestiegen. Die extrem kalten Winter in der zweiten Beobachtungshélfte fithrten zuvor
zu einer Unterschdtzung des linearen Trends. Die Oberschwingungen des Jahresgangs mit
linearer und quadratischer Amplitudenfunktion sind jetzt nicht mehr signifikant in der
Zeitreihe enthalten. Durch das {iberwiegende Auftreten der Extremereignisse in der zwei-
ten Halfte des Beobachtungszeitraums wurde eine Zunahme der Amplitude mit der Zeit
vorgetauscht. Durch die Eliminierung der 8 Extremereignisse aus den 1440 Werten wurde
erreicht, daf} die linearen und quadratischen Funktionen keinen signifikanten Anteil mehr
der Zeitreihe erkléaren koénnen. Grund hierfiir ist die Anpassung der Basisfunktionen mit
Hilfe der Methode der kleinsten Quadrate, die sehr empfindlich auf Ausreifler reagiert.
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Detektion der glatten Komponente:

Anschlieflend wird erneut das Polynom vierter Ordnung zur Beschreibung glatter, nieder-
frequenter Anderungen ausgewéhlt. Es hat die Form

gi(t) = 2.382 — 0.4196 - 107 "¢ 4+ 0.1377 - 1077¢? — 0.1482 - 107°¢> 4+ 0.504 - 107 "°¢*  (15)

und erklart 0.4% der Varianz der Residuen. In Abbildung 11 ist zum direkten Vergleich
obiges Polynom zusammen mit der glatten Komponente aus dem ersten Durchgang des Ar-
beitszyklus in einer Graphik dargestellt. Es ist zu erkennen, dafl die Lage der Minima und
Maxima recht genau iibereinstimmen. Lediglich die Amplitude der glatten Komponente
hat sich im zweiten Durchlauf vergréert. Im zweiten Durchlauf werden durch Trend, sai-
sonale und glatte Komponente 93.2% der Varianz erklart. Das bedeutet, dafl etwa 1/14 der
Varianz s? nicht erklirt werden kann. Das entspricht etwa 26.7% der Standardabweichung
s. Da keine weiteren Extremereignisse detektiert werden, folgt die abschliefende Residuen-
analyse.

0.3
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|
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Abbildung 11: In der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden detektierte glatte Kom-
ponente im ersten (schwarz) und im zweiten (rot) Durchlauf des Arbeitszyklus.

Residuenanalyse:

Abbildung 12 zeigt schon augenscheinlich eine deutlich bessere Ubereinstimmung der em-
pirischen Haufigkeitverteilung mit der Normalverteilung. Auch der Kolmogorov-Smirnov-
Test ergibt jetzt eine deutlich geringere Ablehnungswahrscheinlichkeit der Normalvertei-
lung von 80%. Wenn auch diese Ablehnungswahrscheinlichkeit recht hoch erscheinen mag,
so bedeutet sie doch, dafl unter 10 Stichproben normalverteilter Grundgesamtheiten zwei
Stichproben die Normalverteilung schlechter treffen als die Residuen der Station Dresden.
Das Residuum kann somit als Summe vieler im einzelnen unbedeutender Einfliisse betrach-
tet werden und die Zerlegung der Temperaturzeitreihe gemafl Gleichung (1) ist gelungen.
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Abbildung 12: Die Verteilung der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden am Ende

der selektiven Zeitreihenzerlegung. Die Residuen geniigen naherungsweise der Normalver-
teilung.

Tabelle 8: Ergebnisse der Stationaritétstests beziiglich des Mittelwerts und der Varianz fiir
die Residuen der Temperaturzeitreihe an der Station Dresden.

1.Intervall | 2.Intervall | Signifikanz der

Unterschiede
Mittelwert -10 [°C] 85.65 90.80 85.09%
Standardabweichung -10 [°C] 67.25 68.30 32.12%

Im folgenden wird {iberpriift, ob die Residuen als Wirkung stationédrer Zufallspro-
zesse aufgefalt werden konnen. In Tabelle 8 sind Mittelwert und Standardabweichung fiir
die erste und die zweite Hélfte des Beobachtungszeitraums angegeben. In beiden Féllen
ergeben sich keine signifkanten Instationaritdten. Deutliche Instationaritdten ergeben sich
jedoch beziiglich der Autokorrelationsfunktion. In Abbildung 13 ist zu erkennen, daf ledig-
lich zur Zeitverschiebung 1 signifikant von Null verschiedene Autokorrelationen auftreten
(Persistenz). Allerdings sind die Unterschiede zwischen den Autokorrelationsfunktionen
des ersten und zweiten Zeitintervalls in einem Drittel der Falle, und zwar zu den Zeitver-
schiebungen 3, 5, 12, 13, 16 und 17, signifikant. Die Residuen sind somit als instationéar
einzustufen. Eventuell sind noch Anderungen in der Struktur der Zeitreihe enthalten, die
eine Instationaritdt beziiglich der Autokorrelation verursachen.

Zusammenfassend 14t sich daher feststellen, dafl die Temperaturzeitreihe an der Sta-
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tion Dresden als Realisation einer normalverteilten Zufallsvariable mit zeitlich variierendem
Mittel und zeitlich variierender Varianz aufgefait werden kann. Die Residuen kénnen nicht
als Realisation eines stationdren Zufallsprozesses interpretiert werden.
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Abbildung 13: Die Autokorrelationsfunktion der Zeitverschiebungen 1 bis 18 der Resi-
duenreihe Dresdens. Die Autokorrelationsfunktion der ersten Hélfte des Beobachtungs-
zeitraums ist schwarz und die Autokorrelationsfunktion der zweiten Hélfte des Beobach-
tungszeitraums ist rot eingezeichnet. Die schwarz gestrichelten Linien geben die 90%-
Signifikanzschwelle an.

4.3 Ergebnisse und Interpretation

Nach der vorangegangenen Frlauterung der Methodik am Beispiel der Temperaturzeitreihe
an der Station Dresden werden in den folgenden Unterkapiteln die Ergebnisse der selektiven
Zeitreihenzerlegung aller untersuchten Temperaturzeitreihen dargestellt.

4.3.1 Trendkomponente

In dem Funktionspaket aus 23 Basisfunktionen, das jeder Zeitreihe im ersten Arbeitsschritt
zur Verfiigung gestellt wird, sind 5 Trendfunktionen enthalten, die lineare, progressive und
degressive Trendverldaufe beschreiben kénnen. Welche Form die detektierten Trends an den
untersuchten 41 eurpéischen Stationen haben, ist in Abbildung 14 und Tabelle 9 dargestellt.
An 39 der 41 Stationen darf mindestens eine Trendfunktion einen signifikanten Anteil der
Varianz der Temperaturzeitreihe erklaren. Lediglich in den Temperaturzeitreihen von Kiew
und Belfast wird kein Trend detektiert. Eine weitere Besonderheit ist, dafl ebenfalls nur
an zwei Stationen, Athen und De Bilt, ein negativer Trend aufritt. An mehr als der Hélfte
der Stationen erklért der positiv lineare Trend einen signifikanten Anteil der Varianz der
Zeitreihe. Dagegen wird an nur sieben Stationen in den mittleren Breiten ein progressiv
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Tabelle 9: Anzahl der Stationen, deren Temperaturzeitreihen die aufgefithrten Trendarten
signifikant enthalten.

Art des Trends Anzahl
linear steigend 26
linear fallend

progressiv steigend

degressiv steigend

1

7
progressiv fallend 1
4

kein Trend 2

_1 oo -5,' q! 5,° 1 po 1 I5|'l 209 2,5° apﬂ 350 40! 459 500

@ linear steigend linear fallend
A progressiv steigend progressiv fallend
M degressiv steigend ® kein Trend

Abbildung 14: Die geographische Verteilung der detektierten Trendarten iiber Europa.

steigender Trend detektiert. Ein degressiv steigender Trend wird sogar nur an vier Statio-
nen, die vorwiegend in nérdlicheren Breiten liegen, beobachtet. Von den untersuchten 41
Temperaturzeitreihen weist keine einen degressiv fallenden Trendverlauf auf. In Abbildung
15 ist unabhéngig von der Art des Trends die Trendamplitude wahrend des Beobachtungs-
zeitraums von 1871 bis 1990 dargestellt. Das ist diejenige Temperaturdnderung, welche
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durch die Trendfunktionen erklart werden kann. Zur Erstellung dieses als auch der noch
folgenden Isolinienbilder miissen die unregelméfig verteilten Stationen in ein dquidistan-
tes Gitterpunktsystem iiberfithrt werden. Als Interpolationsverfahren wurde das ,,Ordinary
Kriging“ [12] verwendet, welches den mittleren Fehler zwischen den Schitzwerten an den
jeweiligen Gitterpunkten und den Stationswerten auf Null reduziert und gleichzeitig die
Fehlervarianz minimiert [20]. Dem Vergleich der Abbildung 5 mit den noch folgenden Isoli-
nienbildern ist zu entnehmen, daf} in den gewahlten Ausschnitten der Isolinienbilder nicht
alle untersuchten Stationen enthalten sind. Aufgrund der geringen Datendichte jenseits
von 35° Ost sind die Isolinien in diesem Bereich wenig vertrauenswiirdig und werden nicht
dargestellt. Die ausgegrenzten Stationen sind jedoch in die Berechnungen der Isolinien ein-
gegangen.

Zur Erstellung des Isolinienbildes in Abbildung 15 wurde die Station De Bilt aufler
acht gelassen. Die auflergewthnlich starke Temperaturabnahme um 0.8°C hatte um die
Station eine starke Isoliniendrangung erzeugt und den Gesamteindruck gestort. Der stérk-
ste Temperaturanstieg liegt bei etwa 1°C pro 120 Jahre und wird vorwiegend in Osterreich
und der Schweiz aber auch an einer schwedischen Station (Maarianhamina) detektiert. Um
diese Maxima verlaufen die Isolinien weitgehend diagonal von siidwestlicher in nordéstli-
che Richtung. Es ist zu erkennen, dal an dem iiberwiegenden Anteil der Stationen ein
Temperaturanstieg von mindestens 0.6°C im Beobachtungszeitraum detektiert wird.

4.3.2 Saisonkomponente

Den weitaus grofiten Teil der Varianz der Temperaturzeitreihen erklért die harmonische
Schwingung des Jahresgangs mit 12-Monatsperiodizitdt und starrer Amplitude. Entspre-
chend wird diese Funktion an allen Stationen als erstes detektiert und erklart im Schnitt
etwa 90% der Varianz. Oberschwingungen des Jahresgangs und Trendfunktionen tragen
einen deutlich geringeren Anteil bei und erhéhen zusammen den Anteil der erklérten Va-
rianz etwa um 1 bis 2%. In Abbildung 16 ist die durch Trend- und saisonale Komponente
erklarte Varianz der Zeitreihen graphisch dargestellt. Es ist ein im wesentlichen diagonal
verlaufendes Isolinienbild zu erkennen, mit einer Abnahme der erklarten Varianz zu héher-
en Breiten und in westliche Richtung. Eventuell treten in den Zeitreihen der nérdlicheren
Stationen Strukturen auf, die durch das verwendete Funktionspaket nicht erklart werden
kénnen, oder aber es existiert ein groflerer Rauschanteil in hoheren Breiten. Die Abnah-
me der erkldrten Varianz in westliche Richtung kénnte mit dem démpfenden maritimen
Einflul auf die Saisonkomponente erklért werden. Auffallig in Abbildung 16 ist die Isoli-
niendrangung im Bereich Stiddeutschlands und der Schweiz. Hervorgerufen wird sie durch
die beiden Bergstationen Hohenpeiflenberg und Santis. Wie dem Anhang E zu entnehmen
ist, handelt es sich um die beiden héchstgelegensten der betrachteten Mefistationen. Mit
88% bzw. 89.7% erklarte Varianz der Temperaturzeitreihen der Stationen Santis bzw. Ho-
henpeiflenberg wird etwas weniger Varianz erklért als in den Temperaturzeitreihen der
umliegenden Stationen.
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Abbildung 15: Durch die Trendkomponente erkléarte Temperaturzu- bzw. abnahme inner-
halb des Beobachtungszeitraums von 1871 bis 1990.

4.3.3 Anderungen der Saisonfigur

Zur Detektion der saisonalen Komponente werden Schwingungen der Wellenzahlen 1 bis
6 pro Jahr, jeweils mit starrer, linearer und quadratischer Zeitabhangigkeit der Ampli-
tude verwendet. Wird beziiglich einer bestimmten Wellenzahl lediglich eine Funktion in
einer Temperaturzeitreihe detektiert, so ist gemaf Gleichung (3) die Amplitudenanderung
im Beobachtungszeitraum durch Multiplikation der Amplitude zum Zeitpunkt t=1 mit der
Zeitreihenlange hoch k minus der Amplitude zum Zeitpunkt t=1 gegeben. Die entsprechen-
den Ausgangswerte sind dem Anhang B zu entnehmen. Die Phasenlage unterliegt in diesem
Fall keiner Anderung. Neben den zugelassenen linearen und quadratischen Anderungen in
der Amplitude weist auch die Detektion verschiedener harmonischer Schwingungen der
gleichen Wellenzahl in einer Zeitreihe gemafl den Gleichungen (4) bis (6) auf signifikante,
strukturierte Anderungen in der Saisonfigur hin. Tatsichlich wird in einigen Temperatur-
zeitreihen die harmonische Schwingung mit der Wellenzahl 1 sowohl mit starrer Amplitude
als auch mit quadratischer Zeitabhéngigkeit in der Amplitudenfunktion detektiert. Aus der
Uberlagerung resultiert eine harmonische Schwingung mit der gleichen Wellenzahl, jedoch
zeitlich variierender Amplitude und Phasenlage.
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Abbildung 16: Durch Trend- und saisonale Komponente erklarte Varianz der Temperatur-
zeitreihen.

In Tabelle 10 sind die, aus der Uberlagerung der beiden Schwingungen resultierenden,
Phasenlagen und Amplituden zum Anfang und zum Ende des Beobachtungszeitraums 1871
bis 1990 angegeben. Eine Zunahme der Amplitude wird lediglich an einzelnen nérdlicheren
Stationen in England, Finnland, Irland und Schweden detektiert. Amplitudenabnahmen
werden deutlich 6fter beobachtet und sind dem Betrag nach gréfier. Die Tendenz zu einer
geringeren Jahresamplitude steht moglicherweise im Zusammenhang mit einer Zunahme
des maritimen Einflusses aufgrund verstarkten Auftretens zonaler Zirkulationsformen. In
den Anderungen der Phasenlage kénnte zunichst eine Ost-West-Systematik vermutet wer-
den, da die Saisonfigur &stlicher Stationen eher eine negative und die Saisonfigur westlicher
Stationen eher eine positive Phasenverschiebung aufweisen. Die recht geringen Verschie-
bungen der Phasenlage, deren Betridge einen Mittelwert von 1.7 Tagen haben, erscheinen
jedoch zunéchst relativ unbedeutend. Allerdings fand Thomson [25] mittels der Methode
der komplexen Demodulation, daB ab 1940 an einigen Stationen die Anderungen in der
Phasenlage sehr viel deutlicher in Erscheinung treten als in den Jahren zuvor. Ein ver-
gleichbares Ergebnis liefert die hier verwendete Methode, wenn in einer zweiten Analyse
lediglich der Beobachtungszeitraum 1940 bis 1990 betrachtet wird. Durch die Variation
des Zeitraums kann es allerdings passieren, dafl die Analyse des gesamten Beobachtungs-
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Tabelle 10: Es sind die Amplituden A und die Phasenlagen ¢ zum Zeitpunkt t=1 und
t=1440, sowie deren Differenzen A¢ und die Differenzen der Amplitudenabtrige AJA],
wie sie aus der Uberlagerung der harmonischen Schwingungen der Wellenzahl 1 folgen,
aufgefiithrt. Die Berechungen beziehen sich auf den Beobachtungszeitraum 1871 bis 1990.

Station o(t=1) | o(t=1440) | A¢ | A(t=1) | A(t=1440) | A|A]
[Tage] [Tage] [Tage] | -10 [°C] | 10 [°C] | -10 [°C]

Miinchen 31.85 32.81 0.96 | -96.67 -94.29 -2.38
Cent. England | 38.0 40.17 2,17 | -61.99 -62.75 0.76
Oxford 38.06 38.90 0.84 | -65.06 -66.04 0.98
Oulu 36.82 35.21 -1.61 | -127.18 -128.87 1.69
Nantes 36.95 38.65 1.7 -68.02 -67.18 -0.84
Athen 42.48 41.25 -1.23 | -93.49 -91.44 -2.05
Belfast 38.19 40.51 2.32 | -53.91 -54.91 1

De Bilt 33.21 39.00 5.79 | -84.23 -72.8 -11.43
Edinburgh 40.78 42.91 2.13 | -56.10 -55.96 -0.15
Haparanda 37.82 36.55 -1.27 | -131.04 -134.42 3.38
Basel 31.82 33.06 1.24 | -90.05 -87.7 -2.35
Genf 30.80 32.81 2.01 | -91.63 -89.99 -1.64
Santis 44.08 47.36 3.28 | -72.34 -71.92 -0.42
Ziirich 30.83 32.85 2.02 | -92.66 -89.98 -2.68
Arhangel 36.08 34.36 -1.72 | -139.26 -137.51 -1.75
Astrahan 32.23 31.07 -1.16 | -159.61 -156.05 -3.56
Kiew 30.5 31.22 0.72 | -133.27 -124.41 -8.86
Thilisi 35.67 35.05 -0.62 | -116.02 -113.35 -2.67
Budapest 30.31 30.28 -0.03 | -112.77 -109.04 -3.73

zeitraum (1871-1990) Anderungen in der Saisonfigur an einer bestimmten Station zeigt,
wihrend die Analyse des Subintervalls 1940 bis 1990 keine Anderungen findet und umge-
kehrt. In Tabelle 11 sind die detektierten Anderungen fiir das Subintervall dargestellt. Zum
direkten Vergleich der beiden Analysen zeigt Abbildung 17 die Anderungen in der Saisonfi-
gur in Amplitude (links) und Phasenlage (rechts) fiir den gesamten Beobachtungszeitraum
und fiir das Subintervall am Beispiel der Stationen Santis, Oulu, Genf und Nantes jeweils
in einer Graphik zusammengestellt. Bis 1940 zeigen sich sowohl fiir die Amplitude als auch
fiir die Phasenlage nur geringfiigige Anderungen Die Analyse des Subintervalls zeigt aller-
dings in den folgenden 50 Jahren eine deutliche Anderung im Verhalten. Besonders deutlich
sind die Anderungen in der Phasenlage. Die groBte Phasenverschiebung wird auf dem Berg
Séntis detektiert. Wie in Abbildung 17 rechts zu sehen ist, ergibt die Analyse des Subin-
tervalls eine Verschiebung der Phasenlage um tiber 9 Tage. Die Temperaturzeitreihe der
Station Genf weist noch eine sehr deutliche Verschiebung der Phasenlage von 5 Tagen auf.
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Tabelle 11: Phasen- und Amplitudenanderungen im Beobachtungszeitraum 1940 bis 1990
beziiglich der Wellenzahl 1.

Station o(t=829) | p(t=1440) | Ao | A(t=829) | A(t=1440) | AJA]|
[Tage] [Tage] [Tage] -10[°C] 10 [°C] 10 [°C]

Hohenpeiflenberg 37.15 39.46 2.31 -85.1 -81.43 -3.67
Miinchen 32.46 33.49 1.03 -96.33 -92.49 -3.84
Helsinki 38.04 35.39 -2.65 -119.43 -114.92 -4.51
Oulu 36.04 32.86 -3.18 -130.57 -131.92 1.35
Uccle 35.05 36.51 1.46 -78.56 -74.91 -3.65
Nantes 37.57 39.97 2.4 -67.75 -65.96 -1.79
Trieste 37.1 38.04 0.94 -96.74 -94.04 -2.7

De Bilt 35.92 38.24 2.32 -78.67 -73.64 -5.03
Bodo 41.33 38.56 -2.77 -76.49 -75.03 -1.46
Oslo 33.75 33.52 -0.23 -107.41 -103.43 -3.98
Vardo 46.31 43.58 -2.73 -72.7 -73.01 0.31
Basel 31.71 33.64 1.93 -91.68 -86.56 -5.12
Genf 31.34 36.53 5.19 -91.78 -88.21 -3.57
Santis 44.78 54.14 9.36 -74.37 -67.88 -6.49
Ziirich 31.56 34.36 2.8 -92.24 -88.57 -3.67
Arhangel 36.63 32.53 -4.1 -139.99 -136.99 -3

Astrahan 30.76 30.82 0.06 -159.23 -151.93 -7.3

Kiew 31.15 30.01 -1.14 -129.89 -116.45 -13.44
Haparanda 37.30 34.29 -3.01 -134.49 -135.21 0.72
Maarianhamina 44.76 42.02 -2.74 -99.31 -95.56 -3.75
Budapest 30.94 29.85 -1.09 -111.89 -106.57 -5.32

Der Mittelwert der Betrége der detektierten Phasendnderungen von 1940 bis 1990 liegt bei
2.5 Tagen (siehe Tabelle 11).

Die Analyse des Beobachtungszeitraums 1940 bis 1990 legt nun auch einen Zusam-
menhang zwischen der geographischen Breite und dem Vorzeichen der Phasenverschiebung
nahe. An den nérdlichen Stationen werden negative Phasenverschiebungen, also ein ver-
frithter Sommeranfang, und an den siidlicheren Stationen positive Phasenverschiebungen
detektiert. Eine klare Schwiche der Ergebnisse ist, dafl eine zusitzliche Analyse des Subin-
tervalls von 1940 bis 1990 nétig war, um die deutlichen Veranderungen in der Saisonfigur
ab 1940 zu erhalten. Das bedeutet, die Ergebnisse werden zuséatzlich durch die Empfind-
lichkeit des Verfahrens gegeniiber der Zeitreihenldnge (siehe Kapitel 5) beeinflufit. Durch
ein modifiziertes Funktionspaket, welches nicht nur starre, lineare und quadratische Am-
plitudenénderungen, sondern auch Anderungen der Amplitude gemaf t3 oder t* zulaBt,
hitten die verstarkten Anderungen ab 1940 wahrscheinlich mit einer einzigen Analyse de-
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Abbildung 17: Die zeitlichen Verlaufe der Amplitudenbetriage (links) und Phasenlagen
(rechts) beztiglich der 12-Monatsschwingung. Die Graphiken beinhalten die Ergebnisse der
Analysen des Datensatzes 1871 bis 1990 und 1940 bis 1990 am Beispiel der Stationen Genf,
Nantes, Oulu und Séantis.

tektiert werden kénnen. In Ubereinstimmung mit Thomson werden auch Anderungen in
der harmonischen Schwingung mit der Wellenzahl 2 pro Jahr detektiert. Aus Tabelle 12
geht hervor, daf} jetzt an deutlich weniger Stationen deutlich starkere Amplituden- und
Phaseninderungen, wieder hervorgerufen durch die Uberlagerung der Schwingungen mit
starrer und quadratisch verdnderlicher Amplitude, zwischen 1871 und 1990 detektiert wer-
den. Bei der Uberlagerung der harmonischen Schwingung mit der Wellenzahl 1 pro Jahr
werden wahrend des Beobachtungszeitraums nur Ab- oder Zunahmen in der Amplitude
beobachtet, d. h. es treten keine Wendepunkte auf. In der Analyse, die lediglich auf dem
Datenmaterial von 1940 bis 1990 basiert, wird beziiglich der Wellenzahl 2, an der Station
Uccle erst eine Amplitudenabnahme und anschlieflend eine Amplitudenzunahme registriert.
Beziiglich den Wellenzahlen 3 bis 6 werden keine {iberlagerungen von Schwingungen glei-
cher Wellenzahl detektiert. Das bedeutet es treten ausschlieflich Amplitudendnderungen
gemiB t* auf und die Phasenlage bleibt konstant. Dem Anhang B ist zu entnehmen, da8
die Schwingung der Wellenzahl 3 mit linear veranderlicher Amplitude an 5 Stationen be-
obachtet wird und jeweils einen Temperaturanstieg in der Gréfenordnung von 0.5°C im
Beobachtungszeitraum bewirkt. Schwingungen der Wellenzahl 4 treten mit linearer und
quadratischer Amplitudenabhdngigkeit an insgesamt 5 Stationen auf. Die Amplitudenénde-
rung bleibt jeweils unter 0.5°C. An 14 Stationen erzeugen Schwingungen der Wellenzahl 5
mit quadratischer Amplitudenabhéngigkeit ebenfalls einen Temperaturanstieg von weniger
als 0.5°C.

Thomson fand, daB die Anderungen in der Phasenlage und in der mittleren Tem-
peratur, wie sie in der gemittelten nordhemisphérischen Temperaturzeitreihe nach Jones
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Tabelle 12: Phasen- und Amplitudendanderungen beziiglich der Wellenzahl 2 im Beobach-
tungszeitraum 1871 bis 1990.

Station o(t=1) | o(t=1440) | A¢ | A(t=1) | A(t=1440) | A|A]
[Tage] [Tage] [Tage] | -10 [°C] | 10 [°C] | -10 [°C]
Oulu 18.91 10.32 -8.59 9.75 7.15 -2.6
Athen 42.37 36.37 -6 6.1 7.61 1.51
Belfast -42.61 -38.17 4.44 -5.9 -3.96 -1.94
Luqa -31.87 -38.17 -6.3 -6.47 -6.76 0.29
Bergen 29.88 25.57 -4.31 5.58 3.22 -2.36
Bodo 36.93 37.90 0.96 10.07 7.00 -3.08
Oslo 24.38 10.69 -13.69 | 6.14 4.69 -1.45
Haparanda | 22.07 12.46 -9.61 9.7 5.94 -3.77
Stensele 20.01 -22.87 -42.88 | 3.88 1.44 -2.43

Tabelle 13: Phasen- und Amplitudenanderungen im Beobachtungszeitraum 1940 bis 1990
beziiglich der Wellenzahl 2.

Station | 6(t=529) | &(t=1440) | Ao | A(t=529) | A(t=1440) | AJA]|
[Tage] [Tage] [Tage] | -10 [°C] 10 [°C] | -10 [°C]

Nantes -26.17 -35.59 -9.42 -6.76 -8.87 2.11

Uccle -16.11 -42.6 -26.49 -4.2 -4.85 0.65

und Wigley [13] beobachtet werden, mit dem Logarithmus der atmosphéarischen CO,-
Konzentration korreliert sind [25]. Allerdings sollte ein bestehender Zusammenhang zwi-
schen der COy-Konzentration und Anderungen in der Saisonfigur durch Zirkulationsmodel-
le, die eine Zunahme der Treibhausgase beriicksichtigen, nachvollzogen werden kénnen. Der
Vergleich der beobachteten Trends in der nordhemisphérischen Mitteltemperatur beziiglich
der Amplitude und der Phasenlage mit den vom Geophysical Fluid Dynamics Lab (GFDL)
und Community Climate Model (CCM1) [16] berechneten, zeigt eine Ubereinstimmung im
Vorzeichen der Amplitudenanderung aber ein gegenteiliges Verhalten bei der Phasenver-
schiebung [16].

In den Zeitreihen enthaltene Phasendnderungen sind fiir die Analyse von Anomalie-
zeitreihen von entscheidender Bedeutung. Durch die Subtraktion einer Funktion mit exak-
ter 1-Jahresperiodizitdt zur Bildung der Anomaliezeitreihe wird, bei bestehender signifikan-
ter Anderung der Phasenlage, ein saisonal unterschiedlicher Trend in der Zeitreihe erzeugt
[25]. Einige Autoren [15] [23] berichten von einem saisonal unterschiedlichen linearen Trend
in den Zeitreihen der Temperaturanomalien. Ein Grofiteil des Phéanomens ist jedoch der
Desaisonalisierung zuzuschreiben [25]. Zur Veranschaulichung ist eine Beispielrechnung mit
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den charakteristischen Daten der Jahreswelle, wie sie aus den Analysen der Temperatur-
zeitreihe an der Station Genf hervorgegangen sind, durchgefithrt worden. Entsprechend
zeigt Abbildung 18 die Anderung des Mittelwerts einer harmonischen Schwingung mit 12-
Monatsperiodizitat iiber 30° ( entspricht einem Monat) bei angenommener Phasenlage von
30 Tagen, Amplitude von 9°C und einer Anderung der Phasenlage um 5 Tage. Die Ande-
rung des Mittelwerts entspricht dem Trend, der in dem entsprechenden Monat allein durch
die Eliminierung des Jahresgangs erzeugt wird. Es ergibt sich ein saisonaler Trend, der sich
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Abbildung 18: Durch Eliminierung des Jahresgangs, innerhalb von 120 Jahren hervorge-
rufener, saisonal unterschiedlicher Trend. Dazu wurde eine Ausgangsphasenlage von 30
Tagen, eine Jahresamplitude von 9°C und eine Verschiebung der Phasenlage um 5 Tage
verwendet. Diese Werte haben sich aus der Analyse der Temperaturzeitreihe an der Station
Genf ergeben.

im Bereich von + 0.78°C bewegt. Positive Trends ergeben sich, bei angenommener Phasen-
lage von 30 Tagen, im Friithling und negative Trends im Herbst. Der Trend im Bereich von
+ 0.78 liegt im Bereich der detektierten Trendamplituden, die in Abbildung 15 dargestellt
sind. Anderungen in der Phasenlage der Saisonfigur, wie sie tatsichlich beobachtet werden,
erzeugen somit nicht zu vernachlassigende Trends in den Anomaliezeitreihen. In einer Ana-
lyse eines moglicherweise realen, saisonal unterschiedlichen Trends in Temperaturzeitreihen
miissen signifikante Anderungen in der Phasenlage bei der Anomaliebildung beriicksich-
tigt werden. In Kapitel 2.2 wurde diskutiert, dafl Trends die Wahrscheinlichkeit fiir das
Eintreten von Extremwerten beeinflussen. Entsprechend wiirde ein saisonal unterschied-
licher Trend auch saisonal unterschiedlich die Extremwertwahrscheinlichkeit beeinflussen
und muf} somit ebenfalls in der Extremwertstatistik beriicksichtigt werden.
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4.3.4 Glatte Komponente

Zur Detektion der glatten Komponente werden, gemafl Kapitel 4.1.2, Polynome bis zur Ord-
nung 5 zur Verfligung gestellt. Bemerkenswert ist, wie in Abbildung 19 rechts zu sehen ist,
dafBl keineswegs immer das Polynom fiinfter Ordnung als ,,Gewinnerfunktion® hervorgeht.
In den meisten Féllen kann durch die zusdtzlich zur Verfiigung gestellte Variabilitat des
Polynoms fiinfter Ordnung nicht signifikant mehr Varianz der Zeitreihe erklért werden als
durch das Polynom vierter Ordnung. An 20 Stationen wird ein Polynom vierter Ordnung
und an 17 Stationen ein Polynom fiinfter Ordnung angepafit. Fiir die Temperaturzeitreihe
der Station Trieste geht das Polynom zweiter Ordnung und in Edinburgh das Polynom
dritter Ordnung als ,,Gewinnerfunktion® hervor. In den Temperaturzeitreihen der Statio-
nen Heidelberg und Astrahan kénnen keine signifikanten glatten Komponenten detektiert
werden. In einer getrennten Betrachtung der detektierten glatten Komponenten aller Sta-
tionen fallt deren dhnlicher Temperaturverlauf auf. In Abbildung 19 ist die glatte Kompo-
nente sechs willkiirlich herausgegriffener Stationen dargestellt. In guter Ubereinstimmung
zeigen sich um 1890 und 1975 Bereiche relativ niedriger Temperaturen und um 1940 und
1990 Bereiche relativ hoher Temperaturen. Unterschiede zwischen den glatten Komponen-
ten liegen hier im Wesentlichen in der Amplitude dieser niederfrequenten Schwankungen
und dem anfanglichen Verlauf der Temperaturen von 1871 bis etwa 1900.

25 .8
|
.6 1 |
20 + F
5
c . 4
© L =
& 15 % 5
] @
o S B
cEB 10 L g 0.0
N —
< 2]
5 L
-4
0 - -.6 ‘ : : ; ;
0 1 2 3 4 5 1870 1890 1910 1930 1950 1970 1990
Grad des Polynoms Jahr

Abbildung 19: Links ist Haufigkeit H(n) der detektierten Polynome n-ten Grades dar-
gestellt. Das rechte Bild zeigt die detektierte glatte Komponente der Station Arhangel
(schwarz), Maarianhamina (griin), Miinchen (blau), Uccle (rosa), Oulu (tiirkis) und Wien

(braun).
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4.3.5 Extremereignisse

Die Analyse der européischen Stationen liefert extreme Werte, die mit der Verteilung der
restlichen Residuen nicht vereinbar sind. Ursache dieser extremen Werte kénnen sowohl
MeB- bzw. Aufzeichnungsfehler als auch spezielle meteorologische Situationen sein. Zur
Diskussion sind in Tabelle 14 als Extremereignisse detektierte Werte, die mindestens fiinf
Standardabweichungen vom Mittelwert entfernt liegen, aufgefiithrt. Im Dezember 1879 wur-
de an 17 von 41 Stationen ein Extremereignis detektiert. Ein MeB- oder Aufzeichnungsfehler
in Nantes, Salzburg und Budapest wird somit zu diesen Zeitpunkt als Ursache fiir diese
hohe Abweichung vom Mittelwert ausgeschlossen. Als Extremereignisse konnen also Werte
auftreten, die mehr als 5 Standardabweichungen vom Erwartungswert entfernt liegen. Ein
solcher Wert tritt mit einer Wahrscheinlichkeit von 6 - 107°% oder kleiner auf. In Athen
und Trieste werden ,noch unwahrscheinlichere® Werte zu Zeitpunkten registriert, an denen
andere Stationen keine Extremereignisse aufweisen. Beispielsweise ist im August 1906 in
der Zeitreihe Athens eine Monatsmitteltemperatur von 16.3°C eingetragen. Bei einer mitt-
leren Temperatur im August von 27.4°C und einer Standardabweichung von 1°C liegt der
Wert etwa 11 Standardabweichungen vom Mittelwert entfernt. Die Monatsmitteltempera-
tur im November 1895 in Athen liegt etwa 7 Standardabweichungen und im April 1987 in
Trieste liegt die Monatsmitteltemperatur etwa 6 Standardabweichungen vom langjahrigen
Mittelwert des Kalendermonats entfernt. Fraglich ist, welcher Wert als Extremereignis und
welcher Wert als Mefifehler einzustufen ist. Extremereignisse kénnen also derart weit vom

Tabelle 14: Detektierte Monatswerte, die mehr als fiinf Standardabweichungen vom Mit-
telwert entfernt liegen.

Station Datum | Extremereignis | Mittelwert | Standardabweichung
[°C] [°C] [°C]

Nantes 12.1879 -4 5.7 1.8

Athen 8.1906 16.3 27.4 1

Athen 11.1895 25.6 14.6 1.5

Trieste 4.1987 5.5 13 1.2

Salzburg | 12.1879 -11.9 -0.3 2.2

Budapest | 12.1879 -10 1.2 2.2

Mittelwert entfernt liegen, daf}, aus der Kenntnis der Temperaturzeitreihe allein, nicht zwi-
schen einem Extremereignis und einem Aufzeichnungsfehler unterschieden werden kann. Es
ist also moglich, dafl in der Auflistung der Extremereignisse in Anhang D auch Mef}- und
Aufzeichnungsfehler enthalten sind. In dieser Arbeit werden jedoch alle Werte, die gemafl
Gleichung (13) nicht in der jeweiligen Zeitreihe erwartet werden, als Extremereignis be-
zeichnet.

Insgesamt werden an den 41 europédischen Stationen 187 Extremereignisse detek-
tiert. Davon treten 85 in der 1. Hélfte des Beobachtungszeitraums von 1871 bis 1930 und
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102 Extremereignisse in der 2. Hélfte des Beobachtungszeitraums von 1931 bis 1990 auf.
Dabei handelt es sich um eine Zunahme der Extremereignisse auf dem Signifikanzniveau
89%. Das 90%-Signifikanzniveau ist zwar knapp unterschritten, jedoch deutet sich bei der
Betrachtung der Extremereignisse aller Stationen zusammen eine Anderung im Extrem-
verhalten an. Eine Aufschliisselung der Extremereignisse nach Monaten (siehe Tabelle 15),

Tabelle 15: Anzahl der detektierten Extremereignisse in den einzelnen Monaten.

Monat Anzahl der
Extremereignisse

Januar 47
Februar 90
Marz 1
April 1
August 1
Oktober 1
November 2

Dezember 414

bestétigt den anfénglichen Eindruck eines besonderen Extremverhalten in den Wintermo-
naten gemafl Abbildung 1. Von 187 Extremereignissen treten 181 wéhrend der Wintermona-
te auf. Die 3 Extremereignisse im November und Mérz stellen positive Abweichungen vom
Erwartungswert dar, wobei die Novemberereignisse in Athen und Luqa und das Marzer-
eignis in Séntis detektiert wird. Auflerdem wird in der ehemaligen Sowjetunion und zwar
in Astrahan bzw. Thilisi ein extrem warmer Januar bzw. Februar detektiert. Ein extrem
kalter August wurde in Athen und ein extrem kalter April wurde in Trieste beobachtet. Von
diesen acht Ausnahmen abgesehen, liefert die Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung
ausschlieflich Extremereignisse in Form extrem kalter Wintermonate, wobei im Februar
die groBite Haufigkeit auftritt. Eventuell wiirde die Untersuchung weiterer stidlicherer Sta-
tionen, beispielsweise in Spanien oder Portugal, ein Extremverhalten aufdecken, welches
sich von dem der untersuchten Stationen unterscheidet. Méglicherweise findet dort eine
Anhédufung von Extremereignissen in anderen Monaten und nicht ausschlieflilich in Form
besonders kalter Werte auf.

Zur Erstellung des Isolinienbildes in Abbildung 20 sind ausschlieBlich die detektier-
ten, extrem kalten Wintermonate (Dezember bis Februar) eingegangen. Die dargestellte
Haufigkeit extrem kalter Winter 148t ein strukturiertes Bild, mit leicht diagonal verlau-
fenden Isolinien entstehen, wobei in Mitteleuropa die meisten Extremereignisse auftreten
und die Héaufigkeit in nordliche und siidliche Richtung abzunehmen scheint. Eine weitere
Information des Bildes ist die relativ gleichméafige Verteilung der 187 Extremereignisse auf
die 41 européischen Stationen. In Athen, Luqa, Vard6é und Bodd treten keine extrem kalten
Winter auf und in Maarianhamina ist mit 10 detektierten Extremereignissen bereits das
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Abbildung 20: Anzahl der detektierten, extrem kalten Winter.

Maximum erreicht. Aus bis zu 10 detektierten Ereignissen ist es schwer moglich fiir die ein-
zelnen Stationen eine Aussage iiber eine mégliche Zu- oder Abnahme extrem kalter Winter
abzuleiten. Augenscheinlich jedoch, erscheinen die Extremereignisse, wie wiederum am Bei-
spiel Heidelberg in Abbildung 1 zu sehen ist, zeitlich zufallig mit einer Wiederkehrzeit von
mehr als 10 Jahren iiber die analysierten 120 Jahre verteilt. Das bedeutet, an den einzelnen
Stationen kann durch die Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung keine tatsichliche,
von Anderungen in den Paramtern der Verteilung unabhingige, Anderung im Extrem-
verhalten der Temperatur festgestellt werden. Vielmehr scheinen die Extremereignisse die
Realisation eines Poisson-Prozesses zu sein. Die Anzahl der detektierten Extremereignis-
se in einem beliebigen Zeitintervall [s,t] geniigen dann einer Poissonverteilung mit dem
Paramter A:

P(N(t) — N(s) = i) = [)\(tiils)]exp (=Xt —s)) firi=0,1,... (16)
Generell 148t sich eine Poisson-Verteilung vermuten, wenn die Eintrittswahrscheinlichkeiten
bestimmter Ereignisse sehr klein sind. Aus diesem Grund nennt man die Poisson-Verteilung
auch die Verteilung der seltenen Freignisse. Stellen die Extremereignisse tatsidchlich die
Realisation eines Poisson-Prozesses dar, so impliziert das die Stationaritdt der Eintritts-
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wahrscheinlichkeit. Die Wartezeit auf das néchste Ereignis hangt nicht von der Zeit ab.

4.3.6 Zusammenhang der Extremereignisse mit Gro3wetterlagen

Im letzten Kapitel wurde bereits erwéhnt, dafl die Monatsmitteltemperaturen einiger Win-
termonate an mehreren Stationen als Extremereignis identifiziert werden. Das 1afit einen
Zusammenhang zwischen dem Auftreten von Extremereignissen und bestimmten meteo-
rologischen Situationen vermuten. Atmosphérische Zirkulationsmuster iiber Europa wer-
den in sogenannten ,,Grofiwetterlagen Europas® klassifiziert. Eine Grofiwetterlage ist de-
finiert als die mittlere Luftdruckverteilung eines Grofiraums wahrend eines mehrtégigen
Zeitraums, in dem gewisse Ziige aufeinanderfolgender Wetterlagen gleichbleiben [3]. Ei-
ne einzelne Grofiwetterlage wird charakterisiert durch die Lage der Steuerungszentren,
bzw. Hoch- und Tiefdruckgebiete, sowie der Frontalzonen. Zusétzlich wird der Witterungs-
charakter tiber Mitteleuropa, iiberwiegend zyklonal oder antizyklonal, festgestellt. Daraus
resultiert die Einteilung in 29 Grofiwetterlagen. In Tabelle 16 sind die Daten der Extre-
mereignisse mit den 10 groBten, absoluten Haufigkeiten H aufgefithrt. H bezeichnet die
absolute Stationshaufigkeit, also die Anzahl der Stationen (von insgesamt 41), an denen
zum aufgefithrten Datum ein Extremereignis beobachtet wurde. Die folgenden 5 Spalten
beinhalten die Growetterlagen, die in diesem Monaten am haufigsten beobachtet worden
sind und deren absolute Héufigkeit in Tagen. Die Grofiwetterlagen fiir den Februar und
den Dezember 1871 kénnen nicht aufgefithrt werden, da der Katalog der Grofwetterla-
gen Furopas, welcher als Quelle diente, lediglich den Beobachtungszeitraum von 1881-1992
umfafit. Hinter den verwendeten Abkiirzungen verbergen sich folgende Bezeichnungen:

HFA : Hoch Fennoskandinavien, iiber Mitteleuropa iiberwiegend antizyklonal

HEFZ : Hoch Fennoskandinavien, iiber Mitteleuropa iiberwiegend zyklonal

HNFA : Hoch Nordmeer-Fennoskandinavien, {iber Mitteleuropa iiberwiegend antizyklonal
HNFZ : Hoch Nordmeer-Fennoskandinavien, iiber Mitteleuropa iiberwiegend zyklonal
SEA : Siidostlage, iiber Mitteleuropa iiberwiegend antizyklonal

SEZ . Siidostlage, iiber Mitteleuropa iiberwiegend zyklonal

SA : Siidlage, iber Mitteleuropa iiberwiegend antizyklonal

S7 :  Siidlage, tiber Mitteleuropa iiberwiegend zyklonal

HM :  Hoch Mitteleuropa

HB :  Hoch Britische Inseln

TRM : Trog Mitteleuropa

BM :  Hochdruckbriicke Mitteleuropa

Der Vergleich mit Tabelle 17 veranschaulicht, dafl in den aufgefithrten Monaten fast aus-
schlieilich GrofBwetterlagen auftreten, die der meridionalen Zirkulationsform angehéoren.
Charakteristisch fiir die meridionale Zirkulationsform sind stationéire, blockierende Hoch-
druckgebiete im Bereich von 50 bis 65 Grad Nord. Entsprechend der nach Mitteleuropa
gerichteten Stromung wird zusétzlich zwischen Nord-, Ost- und Stidlagen unterschieden.
Offenbar treten die extrem kalten Winter im Zusammenhang mit Grofiwetterlagen der me-
ridionalen Zirkulationsform mit Ost- oder Nordstromung auf. Das bedeutet, die Bereiche
relativ grofer Extremereignishdufigkeit in Abbildung 20 kennzeichnen moglicherweise die
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Tabelle 16: Es sind die 10 Monate innerhalb des Beobachtungszeitraums 1871 bis 1990 auf-
gelistet, deren Monatsmitteltemperaturen am haufigsten als Extremereignisse detektiert
werden. Die absolute Héaufigkeit H gibt an, an wieviel der 41 untersuchten Temperatur-
zeitreithen am jeweiligen Datum ein Extremereignis detektiert wurde. Desweiteren sind
jeweils die 5 haufigsten Grofiwetterlagen, welche in den betroffenen Monaten aufgetreten
sind mit ihren absoluten Haufigkeiten in Tagen angegeben [3]. Die Abkiirzungen sind im
Text ndher erldutert.

H Datum ‘ H ‘ Grofiwetterlagen mit den 5 groften abs. Haufigkeiten ‘

2.1956 | 21 | HNFZ: 8 | HNFA: 7| HFA: 4 | HB: 4 | BM: 3
12.1879 | 17

2.1929 | 17 | HM: 8 | HFA: 7 | HFZ: 4 | SEZ: 5 | SA: 3
2.1895 | 16 | HB: 7 | TRM: 5 | HFA: 5| HNFA: 4 | HNFZ: 4
1.1940 | 12 | HFA: 15 | HM: 6 | HNA: 4 | S%Z: 3 | HNZ: 2
1.1942 | 12 | HFA: 7 | SEZ: 6 | WW: 4| TRM: 3| HM: 3
12.1871 | 10

21986 | 7 | HNFA: 12 | HNA: 7 | HNZ: 4| SEZ 3 | HNFZ: 2
21947 | 7 | HNFZ: 12 | HFA: 5| SEZ: 5| HNFA: 4 | SEA: 2
21871 | 6

Tabelle 17: Grofiwetterlagen der meridionalen Zirkulationsform [3].

H Zirkulationsform ‘ Grofiwettertyp ‘ Grofiwetterlagen ‘

Nord NA NZ

HNA HNZ

HB TRM

Nordost NEA NEZ

meridional Ost HFA HFZ
HNFA  HNFZ

Stidost SEA SEZ

Sud SA SZ

TB TRW

Zugbahn der Zyklonen bei vorherrschender meridionaler Zirkulationsform. Moglicherwei-
se greift hier die Schnee-Albedo-Riickkopplung [24], als selbstverstarkender Prozess ein
und ermoglicht so die besonders starken Abweichungen vom Erwartungswert. Durch atmo-
sphérische Abkiihlung wird der Schneeanteil im Niederschlag verstarkt, was zu einer grofie-
ren Schneebedeckung und somit zu einer Vergréflerung der Albedo fithrt. Die reduzierte
Strahlungsbilanz fithrt zu weiterer atmosphéarischer Abkiihlung und 148t den Kreislauf er-
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neut beginnen.

Ein weiterer Effekt scheint sich durch die relativ grofie Variabilitét in der Anzahl der
detektierten Extremereignisse in Osterreich und der Schweiz auszudriicken. Méglicherweise
spielen hier lokale Effekte eine Rolle.

4.3.7 Residuenanalyse

Eine vollstandige Zeitreihenzerlegung ist gelungen, wenn die Residuen als Gauf}’sches Rau-
schen identifiziert werden kénnen. Geméafl Tabelle 18 liegt die Ablehnungswahrscheinlich-
keit der Normalverteilung fiir fiinf Stationen oberhalb der 90%-Schwelle. Der verwende-

Tabelle 18: Fiir die aufgelisteten Stationen liefert der Kolmogorov-Smirnov-Test eine Ab-
lehnungswahrscheinlichkeit der Normalverteilung von mindestens 90%.

H Station ‘AblehnungswahrsCheinlichkeit H

Astrahan 96.8%
Haparanda 98.6%
Klagenfurt 90.8%

Oslo 91.5%
Stensele 99.8%

Tabelle 19: Die Residuen der aufgefithrten Stationen zeigen signifikante Varianzinstationa-

ritaten.

Station | Signifikanz des Unterschieds
Athen 96.6%
Bergen 98.0%
Luqa 98.3%
Nantes 92.2%
Oulu 94.4%

te Kolmogorov-Smirnov-Anpassungstest testet die Hypothese, die Verteilungsfunktion der
Grundgesamtheit sei gleich der Normalverteilung. Betragt die Ablehnungswahrscheinlich-
keit der Normalverteilung 90%, bedeutet das, dafl von 10 Stichproben normalverteilter
Grundgesamtheiten eine weniger gut der Normalverteilung entspricht als die vorliegende
Stichprobe. In 10% der Fille wird eine Ablehnungswahrscheinlichkeit von 90% oder grofier
erwartet. Eine Ablehnungswahrscheinlichkeit von iiber 90% in 5 der 41 betrachteten Félle
stellt somit kein beunruhigendes Ergebnis dar. Andererseits hat eine harmonische Analyse
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Abbildung 21: Es sind die Autokorrelationsfunktionen fiir die Zeitverschiebungen 1 bis 18
der Residuen von Innsbruck (links) und Maarianhamina (rechts) dargestellt. Die schwarz
durchgezogene Linie stellt jeweils die Autokorrelationsfunktion der ersten Hélfte und die
rot gestrichelte Linie die Autokorrelationsfunktion der zweiten Hélfte des Beobachtungs-
zeitraums dar. Die schwarz gestrichelten Linien geben die 90% Signifikanzschwelle an.

ergeben, daf} alle Residuen der in Tabelle 18 aufgefithrten Stationen noch mindestens ei-
ne signifikante, harmonische Schwingung enthalten. Moglicherweise hitte in diesen Féllen
die zusdtzliche Aufnahme der harmonischen Komponente in Gleichung 1 die Ablehnungs-
wahrscheinlichkeit reduziert. Signifikant enthaltene harmonische Anteile in einer Zeitreihe
konnen eine U-Verteilung verursachen [10] und somit die Ablehnungswahrscheinlichkeit der
Normalverteilung steigern.

Um die Residuen als Realisation eines stationdren Zufallprozesses betrachten zu
kénnen, miissen sie in Bezug auf Mittelwert, Varianz und Autokorrelation stationér sein.
Zur Uberpriifung der Stationarititsbedingung wird das Zeitintervall von 1871 bis 1990 in
zwel gleich grofle Subintervalle aufgeteilt. Die Berechnung des Mittelwerts in den beiden
Subintervallen hat ergeben, daf alle Stationen die Bedingung der Mittelwertsstationaritat
erfilllen. Das heifit an keiner Station kann ein signifikanter Anstieg oder Abfall des Mittel-
werts beobachtet werden.

Die analoge Herangehensweise fiir die Varianz liefert in fiinf Féllen einen signifikanten
Unterschied (Tabelle 19) zwischen der ersten und der zweiten Hélfte des Beobachtungszeit-
raums, wobei lediglich die Residuen der Temperaturzeitreihe von Oulu eine signifikante Zu-
nahme der Varianz aufweisen. Zur Uberpriifung der Stationarititsbedingung beziiglich der
Autokorrelationsfunktion werden die Autokorrelationskoeffizienten der Zeitverschiebungen
1 bis 18 der ersten Hélfte des Beobachtungszeitraums mit denen der zweiten Hélfte auf
iiberzufalligen Unterschied hin untersucht. Abbildung 21 zeigt die Autokorrelationsfunk-
tionen der Residuen von Innsbruck (links) und Maarianhamina (rechts). Im Fall Innsbruck
schwanken die Autokorrelationsfunktionen der beiden Subintervalle fiir die Zeitverschie-
bung grofer 1 um den Wert Null. Die eingezeichneten 90%-Signifikanzgrenzen zeigen, daf}
dann keine signifikanten Abweichungen mehr von Null auftreten. Sie ergeben sich aus dem
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Abbildung 22: Es sind alle Stationen mit einem roten Quadrat markiert, deren Residu-
enreihen Instationaritdten beziiglich der Autokorrelationsfunktion aufweisen (mehr als 4
signifikante Unterschiede in der Autokorrelationsfunktion). Stationen mit 4 signifikanten
Unterschieden sind durch ein rotes Dreieck gekennzeichnet. Die Stationen mit stationdren
Residuenreihen sind durch einen blauen Kreis markiert.

z-Test, nach vorangegangener Fisher-Transformation. Da sich die Signifikanzschwellen zur
Zeitverschiebung 1 und zur Zeitverschiebung 18 lediglich in der Gréflenordnung von 1074
unterscheiden, ist diese als konstant angenommen worden. Der Vergleich der beiden Au-
tokorrelationsfunktionen zeigt lediglich zur Zeitverschiebung 13 eine signifikante Differenz
zwischen den Autokorrelationen der ersten und der zweiten Hélfte des Beoabchtungszeit-
raums. Im Beispiel Maarianhamina treten auch jenseits der Zeitverschiebung 1 signifikante
Autokorrelationen auf und die Autokorrelationsfunktionen unterscheiden sich im Mittel
deutlicher. Zu den Zeitverschiebungen 2, 8, 9, 10, 11, 12, 13, 14, 17 und 18 sind die Unter-
schiede signifikant.

Es stellt sich nun die Frage, wie viele der 18 Koeffizienten sich signifikant mit der Zeit
andern diirfen, ohne die Residuen als instationdr einstufen zu miissen. Das entspricht der
Frage, wie oft bei 18 Versuchen n-mal das Ereignis mit der Wahrscheinlichkeit 0.1 auftritt.
Die diskreten Wahrscheinlichkeiten lassen sich mittels der Binomialverteilung berechnen.
Die Wahrscheinlichkeit bei 18 Versuchen 0, 1, 2 oder 3 mal das Ereignis mit der Eintritts-
wahrscheinlichkeit 0.1 anzutreffen, betragt etwa 90.2%. Die Wahrscheinlichkeit 0, 1, 2, 3
oder 4 mal das Ereignis mit der Wahrscheinlichkeit 0.1 zu erzielen, betragt etwa 97.2%.
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Das bedeutet, nur in etwa 3 von 100 Fallen tritt das Ereignis 5 mal oder &fter ein. Das
bedeutet, es ist sehr unwahrscheinlich durch Zufall mehr als 4 signifikante Unterschiede
in den Autokorrelationskoeffizienten anzutreffen. Entsprechend wurden die betreffenden
Residuenreihen als instationdr beziiglich der Autokorrelationsfunktion befunden. Fiir die
in Abbildung 21 dargestellten Beispiele folgt, dafl die Residuen der Station Innsbruck als
stationdar und die Residuen der Station Maarianhamina als instationér beziiglich der Au-
tokorrelationsfunktion eingestuft werden. Insgesamt wurden unter den 41 européischen
Temperaturzeitreihen 12 instationdre beobachtet, welche in Abbildung 22 mit einem roten
Quadrat gekennzeichnet sind. Augenscheinlich liegen die Stationen nicht zuféllig iiber Euro-
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Abbildung 23: Ergebnisse der gleitenden Korrelationsanalyse iiber jeweils 50 Jahre zwi-
schen dem winterlichen NAO-Index und der Wintertemperatur (Werner [28]). Stationen,
deren Temperaturzeitreithen wihrend des Zeitraums von 1871 bis 1990 einen Anstieg des
Zusammenhangs (mafigebend ist die Differenz zwischen dem ersten und letzten Korrelati-
onskoeffizienten) zeigten, sind mit einem roten Quadrat markiert; Stationen, an denen sich
ein Abfall des Zusammenhangs zeigt, sind mit eine blauen Kreis gekennzeichnet.

pa verteilt. Denkbar wére, dafl ein zunehmender Einflufl der Nordatlantik-Oszillation auf
die Temperaturzeitreihen die Instationaritdten der Autokorrelationsfunktion verursacht.
Der winterliche NAO-Index beruht auf den normierten winterlichen Luftdruckanomlien
der Stationen Ponta Delgada (37.8°N, 25.7°W) auf den Azoren und Stykkisholmur auf
Island (65.1°N, 22.7°W) und geht auf den monatlichen NAO-Index nach Hurrel zuriick



5 STABILITAT DER SELEKTIVEN ZEITREIHENANALYSE 45

[28]. Die Luftdruckanomalien berechnen sich aus den Abweichungen des winterlichen Luft-
druckmittels vom langjédhrigen winterlichen Mittel. Der Winter umfafit hier die Monate
Dezember bis Februar.

In Abbildung 23 sind diejenigen Stationen, deren Temperaturzeitreihen in der gleiten-
den Korrelationsanalyse iiber jeweils 50 Jahre mit dem winterlichen NAO-Index wéhrend
des Zeitraums von 1871 bis 1990 einen Anstieg des Zusammenhangs zeigten, mit einem
roten Quadrat markiert. Stationen, an denen sich ein Abfall des Zusammenhangs zeigt,
sind mit eine blauen Kreis gekennzeichnet. Sehr gute Ubereinstimmungen zwischen einem
zunehmenden Einflufl der Nordatlantik-Oszillation und Instationarititen der Autokorre-
lationsfunktion zeigen sich im Bereich Skandinaviens, den Britischen Inseln, Frankreich,
Belgien und Holland. An den iibrigen Stationen laBt sich keine Ubereinstimmung finden.
Der Einflu} der NAO auf die Temperatur ist in diesen Bereichen allerdings auch geringer
[28]. Wiirde man allerdings die Residuenreihen mit 4 signifikanten Unterschieden in der
Autokorrelationsunktion ebenfalls als instationir einstufen, wiirden sich die Ubereinstim-
mungen leicht erhéhen.

5 Stabilitit der selektiven Zeitreihenanalyse

In diesem Kapitel soll die Stabilitat der selektiven Zeitreithenanalyse gegeniiber der Zeitrei-
henldnge anhand eines Fallbeispiels diskutiert werden. Dazu werden die Ergebnisse der
schwedischen Station Haparanda fiir den Beobachtungszeitraum 1871 bis 1990 den Er-
gebnissen fiir den Beobachtungszeitraum 1860 bis 1997 gegeniibergestellt. Um einen klei-
nen Eindruck iiber den Temperaturverlauf der Temperaturzeitreihe, insbesondere des nicht
iiberlappenden Zeitraums, zu bekommen, ist die Zeitreihe der gemittelten Monatstempera-
turen der Station Haparanda von 1860 bis 1997, nach Abzug der Jahreswelle, in Abbildung
24 graphisch dargestellt. Der Differenzzeitraum betrégt 18 Jahre bzw. 216 Monatswerte.
Zur Veranschaulichung werden die Ergebnisse der selektiven Zeitreihenzerlegung schritt-
weise aufgefithrt und diskutiert.

Im ersten Durchgang werden zur Charakterisierung der Trend- und Saisonkompo-
nente, die in Tabelle 20 dargestellten Basisfunktionen in den beiden Zeitreihen detektiert.
In diesem Arbeitsschritt werden fiinf Basisfunktionen in der Temperaturzeitreihe von 1860
bis 1997 detektiert. In der gleichen Reihenfolge, jedoch mit kleinen Unterschieden in der
Amplitude und der Phasenlage, werden diese Funktionen auch in der Zeitreihe von 1871
bis 1990 detektiert. In dem kiirzeren Beobachtungszeitraum werden jedoch zuséatzlich zwei
Oberschwingungen des Jahresgangs mit quadratischer Amplitudenabhéngigkeit detektiert,
die in der langeren Temperaturzeitreihe keinen signifikanten Anteil der Varianz erkldren
kénnen. Als letzte signifikante Basisfunktion wird in der kiirzeren Reihe ein Trend fiinfter
Ordnung mit negativer Amplitude detektiert. Zuammen mit dem dominanteren, positiv
linearen Trend ergibt sich daraus ein bis etwa 1970 nahezu linear verlaufender positiver
Trend, der fiir die folgenden 20 Jahre in einen negativen Trend iibergeht. In Abbildung 24
zeichnen sich die Jahre 1930 bis etwa 1970, verglichen mit der restlichen Zeitreihe, durch
etwas hohere Variabilitdt aus. In den folgenden etwa 20 Jahren sind die positiven Peaks
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Abbildung 24: Die Temperaturzeitreihe der Station Haparanda von 1860 bis 1997 nach
Abzug der Jahreswelle mit starrer Amplitude. Die Pfeile kennzeichnen die zwei detektierten
Extremereignisse.

deutlich kleiner als die negativen. Die Jahre 1991 bis 1997 weisen relativ geringe Varia-
bilitét mit vergleichbaren Ausschldgen in positive und negative Richtung auf. Wird der
Analyse lediglich die Temperaturzeitreihe 1871 bis 1990 zugrunde gelegt, bewirkt die hohe
Variabilitdt in der zweiten Hélfte des Beobachtungszeitraums mit dominierenden negati-
ven Ausschlédgen die Detektion von Funktionen quadratischer Amplitudenabhéangigkeit und
einen negativen Trend gegen Ende des Beobachtungszeitraums. Durch das Anhangen der
Jahre 1991 bis 1997 mit relativ geringer Variabilitdt entfallen die Funktionen mit quadra-
tischer Amplitude. Auch der negative Trend ab 1970 kann durch die Jahre 1991 bis 1997
nicht bestatigt werden. Im zweiten Arbeitsschritt wird fiir beide Zeitintervalle ein Polynom
fiinfter Ordnung fiir die Beschreibung der niederfrequenten Schwankungen gewéhlt. Auch
iiber das groflere Zeitintervall hinweg kénnen nur zwei Minima und zwei Maxima plaziert
werden. Bei groflen Unterschieden in der Lénge des Beobachtungszeitraums kénnen daraus
wesentliche Unterschiede resultieren. In dem betrachteten Fall spielt dieser Effekt keine
grofle Rolle. Aulerdem konvergieren Polynome fiir t— —oo und t— oo gegen Unendlich.
Das bedeutet potentielle Extremereignisse in den Randgebieten werden eventuell nicht als
solche detektiert. Wie aus Tabelle 21 ersichtlich ist, wird der Februar 1871 trotzdem in
beiden Fillen als Extremereignis detektiert, da dieser sehr weit vom Erwartungswert ent-
fernt liegt. In weniger extremen Féllen konnte so ein Randeffekt allerdings entscheidend
sein. Durch die Verlangerung des Beobachtungszeitraums unterscheiden sich die glatten
Komponenten der langen und kurzen Temperaturzeitreihe natiirlich in den Randgebieten.
Aber auch die Eliminierung der quadratischen Funktionen und des zusdtzlichen progres-
siven Trends in der kiirzeren Zeitreihe fithren zu einer Verschiebung des Maximums um
1940 und des Minimums um 1975 in der kurzen Zeitreihe gegeniiber den Extremalagen



5 STABILITAT DER SELEKTIVEN ZEITREIHENANALYSE 47

Tabelle 20: Detektierte Trend- und Saisonkomponente der Temperaturzeitreihe Haparandas
fiir die Beobachtungszeitraume 1860 bis 1997 und 1871 bis 1990 im ersten Durchgang des
Arbeitszyklus.

signifikante Amplitude Phasenlage | Trend
Basisfunktion | - 10 [°C/Monat”] [Tage] - 10 [°C]
1860-1997
j=1, k=0 -131 37.817
j=2, k=0 9.86 22.541
i=1 15.0
j=3, k=1 0.372-1072 -22.013
j=4, k=0 -3.20 -22.038
1871-1990
j=1, k=0 -131 37.875
j=2, k=0 9.63 21.19
i=1 10.0
j=3, k=1 0.423-1072 -23.743
j=4, k=0 -3.00 -20.304
j=1, k=2 -0.204-107° -10.293
j=2, k=2 -0.205-107° 32.369
=5 -5.11

der glatten Komponente der langen Zeitreihe. Die detektierten glatten Komponenten der
langen bzw. kurzen Temperaturzeitreihe haben die Form

Glang = —4.640.03716¢ — 0.1827 - 1077t + 0.4012 - 107°¢° (17)
— 0.3447 - 107%¢* 4+ 0.9826 - 107%¢°  bazw.
Ghurs = —8.652 4 0.09996¢ — 0.5085 - 107°¢* + 0.1085 - 107°¢° (18)

— 0.9538 - 107%¢* + 0.2895 - 107 %¢°,

Aus Tabelle 21 geht hervor, daf in beiden Zeitreihen der Februar 1871 als Extremereignis
detektiert wird. Der Dezember 1915 wird jedoch lediglich in der etwas léngeren Zeitreihe
als Extremereignis detektiert. Dieser Unterschied wird durch die leicht unterschiedlichen
glatten Komponenten hervorgerufen. In Abbildung 25 ist zu erkennen, daf die Eliminie-
rung der glatten Komponente in der langen Zeitreihe zu einer Verstarkung und in der
kurzen Zeitreihe zu einer Abschwéchung des Dezembers 1915 fiihrt. Folglich betrégt die
Wahrscheinlichkeit p, dafl der Dezemberwert von 1915 in einer Zeitreihe der entsprechenden
Lange durch Zufall nicht auftritt, 88.427% in der kurzen Zeitreihe und 90.08% in der langen
Zeitreihe. Das festgesetzte Detektionskriterium fiir Extremereignisse ist im Dezember 1915
also nur beziiglich der langen Temperaturzeitreihe erfiillt. Der Vergleich der detektierten
Extremereignisse, dargestellt in Tabelle 21, mit Abbildung 24 verdeutlicht nochmals, daf
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Abbildung 25: In der kurzen und langen Temperaturzeitreihe an der Station Haparanda
detektierte glatte Komponente im ersten Durchgang des Arbeitszyklus.

Tabelle 21: Die Extremereignisse der Station Haparanda fiir die Beobachtungszeitraume
1871 bis 1990 und 1860 bis 1997 mitsamt deren Erscheinungsdaten und Ersatzwerten. Die
aufgefithrte Grofle p gibt die Wahrscheinlichkeit dafiir an, dafl das Extremereignis durch
Zufall nicht auftritt (gemaf Gleichung (13).

| Datum | Extremereignis [°C] | Ersatzwert [°C] | p [%] |

1860-1997
2.1871 -24.4 -11.3 99.38
12.1915 -19.2 -17.6 90.08
1871-1990
2.1871 | -24.4 | -2.8 | 99.06

nicht unbedingt die extremsten Werte der Originalzeitreihe als Extremereignisse identifi-
ziert werden. Finige Monatswerte sind deutlich kédlter als der Dezember 1915, erweisen sich
nach Abzug der verschiedenen Komponenten aber nicht als Extremereignis.

Fiir den zweiten Durchlauf des Arbeitszyklus werden die Extremereignisse in der Ori-
ginalzeitreihe durch die in Tabelle 21 aufgefithrten Temperaturwerte ersetzt. Da sich jedoch
nur ein bzw. zwei Werte gedndert haben, werden die selben Basisfunktionen detektiert wie
im ersten Durchgang (siche Tabelle 22). Allerdings treten geringfiigige Anderungen in den
Amplituden und den Phasenlagen auf. Die glatten Komponenten haben im zweiten Durch-

gang die Form

Glang(t) = —4.605 4 0.0409¢ — 0.2022 - 107°% + 0.4334 - 107°¢° (19)
0.3664 - 107°¢* + 0.1034 - 107"*¢>  bzw.
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Grur=(1) = —3.853 +0.03643¢ — 0.2719 - 10732 + 0.7157 - 107%¢° (20)
— 0.698 - 107%¢* 4+ 0.2244 - 1071245,

Die glatte Komponente der langeren Zeitreihe hat sich, wie auch durch den Vergleich der
Gleichung (19) mit Gleichung (17) nachvollzogen werden kann, kaum verdndert. Die glatte
Komponente der kiirzeren Zeitreihe geht durch die Eliminierung des Extremereignisses im
Februar 1871 zu Beginn nicht mehr so weit in den negativen Bereich, wie es die Darstellung
der glatten Komponente in Abbildung 25 gezeigt hat. Die niederfrequente Schwingung be-
ginnt nun bei -0.4°C statt bei etwa -0.9°C. Der iibrige Verlauf hat sich nicht nennenswert
geandert. In der abschlieBenden Residuenanalyse geniigen weder die Residuen der kiirzeren
noch die der langeren Zeitreihe der Normalverteilung. Die Ablehnungswahrscheinlichkeit
der GauBverteilung betragt 99.15% bzw. 98.55% in der langen bzw. kurzen Zeitreihe. In
beiden Zeitreihen treten keine Instationaritdten beziiglich des Mittelwerts und der Stan-
dardabweichung auf. Beziiglich der Autokorrelationsfunktion miissen jedoch beide Reihen
als instationar eingestuft werden.

Aus den oben durchgefithrten Betrachtungen geht hervor, dafy die Wahl des Beobach-
tungszeitraums bzw. der Zeitreihenldnge die Ergebnisse der selektiven Zeitreihenzerlegung
wesentlich beeinflufit. Die Auswahl der detektierten starren Funktionen der Saisonkompo-
nente bleibt meist gleich, jedoch treten leichte Variationen der Amplitude und Phasenlage
mit dem Beoabachtungszeitraum auf. Die FEntscheidung dariiber, ob eine Basisfunktionen

Tabelle 22: In den Temperaturzeitreihen an der Station Haparanda detektierte Trend- und
Saisonkomponente nach Abzug der Extremereignisse.

signifikante Amplitude Phasenlage | Trend
Basisfunktion | - 10 [°C/Monat*] [Tage] - 10 [°C]
1860-1997
j=1, k=0 -131 37.795
j=2, k=0 9.92 22.951
i=1 14.6
j=3, k=1 0.372:1072 - ¢ -22.057
j=4, k=0 -3.07 -21.722
1871-1990
j=1, k=0 -131 37.824
j=2, k=0 9.7 22.07
i=1 9.1
j=3, k=1 0.423-1072 - ¢ -23.749
j=4, k=0 -2.77 -19.298
j=2, k=2 -0.218-107° - ¢? 34.872
j=1, k=2 -0.215-1075 - ¢? -4.167
1=5 -4.67
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mit linear oder nichtlinear verdnderlicher Amplitude einen Teil der Varianz der Zeitreihe
erklaren darf, hangt dagegen wesentlich von der Wahl des Beoabachtungszeitraums ab.
Das gleiche gilt fiir die Detektion der Trendart und Trendamplitude. Diese méglichen Va-
riationen der detektierten Komponenten beeinflussen, wie im Beispiel Haparanda, auch
die Entscheidung dariiber, ob ein extremer Wert als Extremereignis bezeichnet wird. Das
heiflt Extremereignisse sind nicht absolut, sondern immer beziiglich eines Beobachtungs-
zeitraums und natiirlich auch beziiglich der zugelassenen Basisfunktionen definiert.

6 Kontinuierliche Extremwertwahrscheinlichkeit

In den Abbildungen 3 und 4 sind Uberschreitungswahrscheinlichkeiten in Abhingigkeit
von Mittelwert und Varianz fiir jeweils zwei Zeitpunkte berechnet worden. Entsprechend
ist es denkbar, fiir jeden Zeitpunkt eines bestimmten Beobachtungszeitraums die Extrem-
wertwahrscheinlichkeit beziiglich eines festen Schwellenwertes x; angeben zu kénnen. Dazu
miissen jedoch Mittelwert und Varianz zu jeder Zeit des Beobachtungszeitraums bekannt
sein.

Die Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung liefert die Méglichkeit die Variatio-
nen des Mittelwertes der Temperaturzeitreihe fiir den analysierten Beobachtungszeitraum
angeben zu kénnen. Sie ergeben sich aus der Summation der Trend-, Saison- und glatten
Komponente. Geniigen die Residuen der Normalverteilung und beinhalten keine signifikan-
ten Varianzinstationaritéten, so kann fiir den gesamten Beobachtungszeitraum daraus die
Variation der Extremwertwahrscheinlichkeit beziiglich eines Schwellenwertes x; abgeleitet
werden. Die Berechnung soll hier in wenigen Schritten dargestellt werden:

Ausgangspunkt ist die Wahrscheinlichkeitsdichtefunktion der Normalverteilung mit

dem Erwartungswert g und der Varianz o*:

‘MW%fﬁ%ﬁwpkgigﬁ] C < < . (21)

Daraus folgt fiir die Uberschreitungswahrscheinlichkeit eines festen Schwellenwertes x,:

szxg:1—/“ﬁw@m; (22)

Sind Mittelwert und Varianz als Funktionen der Zeit G(t) bzw. o(t) gegeben, folgt fiir
die zeitabhingige Uberschreitungswahrscheinlichkeit

- G(t)*

p(:z;Z:z;s,t)zl—/_x In(z, tdx—l—W/ exp [——W]. (23)

Da dieses Integral aber nicht analytisch 16sbar ist, wird es zur praktischen Berechnung in
die Gestalt der Errorfunktion

erf(x eXp du (24)

==k
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transformiert. Zur Losung dieses dhnlichen Integrals stehen Partialbruchndherungen in den
Numerical Recipes [18] zur Verfiigung. Mit Hilfe der Variablentransformation ¢ = 27/2 ergibt
sich Gleichung (23) zu

ple > a,t) =5 |1 —erf (2=20/V2)]. (25)

Aus dem Verfahren der selektiven Zeitreihenanalyse geht der Mittelwert als Funktion der
Zeit hervor. Er wird hier als glatte Komponente G(t) bezeichnet und ergibt sich aus der
Summe der detektierten Komponenten:

G(t) =2(t) + T(1) + s(t) + (1) (26)

wobei

8|
N

t) = Mittelwert der Zeitreihe,
(t) = Trend,
t

= saisonale Komponente und

2 =

)
t) = glatte Komponente (polynomialer Ansatz # G(t)).

~~

g

Die Varianz der Residuen geht aus den durchgefithrten Analysen dieser Arbeit nicht als
Zeitfunktion hervor. GemiB Gleichung 25 ist deren Kenntnis zur Berechnung der Uber-
schreitungswahrscheinlichkeit zwingend. Sie kann jedoch, falls keine signifikanten Ande-
rungen in dem gewéhlten Beobachtungszeitraum auftreten, d. h. die Bedingung der Vari-
anzstationaritét erfiillt ist, in guter Ndherung als konstant angenommen werden.

Die Residuen der Temperaturzeitreihe Miinchens zum Beispiel weisen nach Abzug
des strukturierten Anteils keine signifikanten Varianzinstationaritaten auf. Fiir die Tempe-
raturzeitreihe von Miinchen ist der zeitliche Verlauf der Wahrscheinlichkeit fiir das Uber-
schreiten der 20°C-Schwelle bei konstanter Standardabweichung von 1.84°C fiir den Be-
obachtungszeitraum von 1871 bis 1990 berechnet worden. Wie in Abbildung 26 auf der
rechten Seite dargestellt, liegt die Uberschreitungswahrscheinlichkeit der 20°C-Schwelle an
der Station Miinchen jeweils von den Monaten September bis Mai nahe der 0%. Zwischen
den Monaten Juni und Juli zeigt sich dann iiber den gesamten Beobachtungszeitraum hin-
weg ein steiler Anstieg. Anschliefend fallt dieses Sommermaximum genauso steil in seine
Ausgangslage zuriick. Entlang des Sommermaximums zeigt sich ein leichter Antstieg der
Uberschreitungswahrscheinlichkeit bis etwa 1940. Es folgt ein leichter Riickgang bis etwa
1960 mit anschlieBendem sehr steilen Anstieg bis zum Ende des Beobachtungszeitraums.
Insgesamt erreichen die Uberschreitungswahrscheinlichkeiten maximal 16%, denn eine Mo-
natsmitteltemperatur von 20°C wird in Deutschland relativ selten erreicht. Ein etwas nied-
rigerer Schwellenwert hatte ein analoges Bild mit insgesamt héheren Wahrscheinlichkeiten
erzeugt.
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Abbildung 26: Links ist die glatte Komponente G(t), berechnet aus den detektierten Ba-
sisfunktionen, fiir den Zeitraum von 1871 bis 1990 dargestellt. Das rechte Bild zeigt die
daraus resultierende Uberschreitungswahrscheinlichkeit der 20°C-Schwelle bei konstanter
Standardabweichung des Rauschens von og(t)= 1.84°C.

Der Vergleich der Uberschreitungswahrscheinlichkeit p(x> z,,t) mit der glatten Kom-
ponente G(t), die in der linken Graphik veranschaulicht ist, zeigt die nichtlineare Bezie-
hung zwischen den beiden Groflen. Diese Nichtlinearitat ist durch die Form der Gauf-
glocke gegeben. Im Bereich von -20 bis +20 liegen etwa 95% der Werte. Das bedeutet ein
Schwellenwert, der zwei Standardabweichungen von der Temperatur der glatten Kompo-
nente entfernt liegt, wird nur mit einer Wahrscheinlichkeit von 2.5% iiberschritten. In den
Berechnungen fiir Abbildung 26 betréagt der Schwellenwert x,=20°C und die Standardab-
weichung des Rauschens o = 1.84°C, so, daB in den Monaten September bis Mai die Uber-
schreitungswahrscheinlichkeit nahe der 0% liegt. Anderungen in der glatten Komponente
der Temperatur wirken sich in diesen Monaten nicht nennenswert auf die Wahrschein-
lichkeit aus. Liegen die Temperaturen etwa eine Standardabweichung vom Schwellenwert
entfernt, bewirkt der steile Verlauf der GauBglocke schon bei relativ kleinen Anderungen
der Temperatur durchaus nennenswerte Anderungen in der Wahrscheinlichkeit. Die mi-
nimalen Schwankungen der glatten Komponente wéhrend des Sommermaximums sind in

Abbildung 26 nur schwach zu erkennen. In der Darstellung der Wahrscheinlichkeit treten
sie sehr viel deutlicher in Erscheinung.
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7 Wertung und Ausblick

In der vorliegenden Arbeit ist es beziiglich fast aller untersuchter européischer Stationen ge-
lungen, den Verlauf der Monatsmittelwerte der Temperaturzeitreihen als Summe im einzel-
nen beschreibbarer Komponenten auszudriicken. Hierzu standen Trends, saisonale Schwan-
kungen, glatte Schwankungen und die Komponente der Extremereignisse zur Verfiigung.
Eine dhnliche Vorgehensweise (nach Grieser), die in dieser Arbeit nicht durchgefithrt wurde,
liefert ebenso die Varianz des Residuums als Summe im einzelnen beschreibbarer Kompo-
nenten. Dieses Verfahren wiirde, durch die Interpretation der Temperaturzeitreihen als
Realisation einer normalverteilten Zufallsvariable mit zeitlich verdnderlichem Mittel und
zeitlich verdnderlicher Varianz, die Berechnung der Wahrscheinlichkeit fiir das Auftreten
von Extremwerten als Funktion der Zeit auch fiir Temperaturzeitrethen mit Varianzinsta-
tionaritaten in den Residuen erméglichen.

Die Methode der selektiven Zeitreihenzerlegung stellt offenbar eine geeignete Metho-
de dar, um Extremereignisse, die mit der tibrigen Verteilung nicht vereinbar sind, aus den
Zeitreihen zu extrahieren. Die Extremereignisse sind unabhéngig von systematischen Ande-
rungen in der Struktur der Zeitreihe, wie zum Beispiel Trends oder jahreszeitlich bedingte
Schwankungen, jedoch abhéangig vom Beobachtungszeitraum und somit nicht absolut defi-
niert.

Der Vergleich der detektierten Anderungen der Saisonfigur mit den Ergebnissen, die
Thomson [25] mittels der Methode der komplexen Demodulation erhielt, zeigt, dafi glatte
Anderungen offenbar gut erfaBt werden kénnen. Allerdings kénnten vorhandene Anderun-
gen in der Saisonfigur durch ein modifiziertes Paket von Basisfunktionen, welches starkere
Zunahmen in der Amplitude der saisonalen Funktionen zuldfit, noch verbessert werden.

Nicht zuletzt aufgrund der Anh&ufung jlingster Extremhochwasser im Februar 1990,
Dezember 1993, Januar 1995 und im Juni 1997 erscheint die Anwendung der Methode
der selektiven Zeitreihenzerlegung auf Zeitreihen deutscher Niederschlagssummen vielver-
sprechend und wird zur Zeit von Herrn Takaaki Sato im Rahmen seiner Diplomarbeit

durchgefiihrt.
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A Statistische Grundlagen

A.1 Einige Defintionen

An dieser Stelle seien einige Definitionen der elementaren Statistik eingefiihrt, die in der
vorliegenden Arbeit benutzt, jedoch nicht eingehend erklért werden.
Der Mittelwert T einer Zeitreihe der Léange n berechnet sich zu

Die Standardabweichung

! d a2 mit 2l =7 — (28)

stellt ein Maf} fiir die Abweichungen der Werte x; vom Mittelwert T dar. Entsprechend gilt
fiir die Kovarianz s,, zweier Zeitreihen x; und y;
. L& ’ oy
Sey = — 2 Vil (29)

n =1

Normiert durch die jeweiligen Standardabweichungen ergibt sich fiir ndherungsweise nor-
malverteilte Stichproben der Korrelationskoeffizient nach Bravais-Pearson. Er stellt ein
Maf fiir den linearen Zusammenhang der Zufallsvariablen dar:

1

Z (ai —5) (bZ —E)

i
S8y n
>

(30)

2 & 2
a; a bZ —b
L6
Das Quadrat des Koeffizienten gibt den Anteil der durch den linearen Zusammenhang er-
klarten Varianz an. Bestehen allerdings signifikante Abweichungen der Stichproben von der
Normalverteilung, bietet die Fisher-Transformation die Moglichkeit diese Abweichungen zu
reduzieren:

1 1+
- = arctanh(r) = — 1 ( ) . 31
r = arctanh(r) sl (31)
Da der Korrelationskoeffizient, berechnet aus zwei zur Verfiigung stehenden Stichproben,
nur ein Schitzer des Koeffizienten der entsprechenden Grundgesamtheiten darstellt, gibt

der Mutungsbereich

Zo
vn—3

den Bereich an, in dem der verteilungsfreie Korrelationskoeffizient der Grundgesamtheiten
anzutreffen ware. Die so berechneten Grenzen des Mutungsbereiches miissen anschliefend

M, =7+

mit z, = Paramter der standardisierten Normalverteilung, (32)
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mit r = tanh(7) wieder riicktransformiert werden.

Die Autokovarianz c(k) zur Zeitverschiebung k stellt ein Ma$ fiir den Zusammenhang
zwischen Daten einer Zeitreihe dar, die in einem gewissen zeitlichen Abstand zueinander
stehen. Die Autokovarianz zur Zeitverschiebung 1 z. B. ist ein Ma8 fiir den Zusammenhang
von y; und y;qq fiir t=1... n-1. Allgemein gilt

c(k) = X:: ye — ) (Yegr — 7) - (33)

n—1—k

Die Schiefe ist eine Mafzahl, die Richtung und Gréflenordnung eines Ungleichgewichts in
der Verteilung der Daten angibt. Sie ist definiert als

o= (2t (o _x))?).
ﬂ% Sy (2 - 7))

Ist gy gleich null, handelt es sich um eine symmetrische Haufigkeitsverteilung. Je negativer
g, wird, desto linksschiefer ist die Verteilung, d. h. die Anzahl der Werte unterhalb des
Mittelwerts dominiert immer deutlicher gegeniiber der Anzahl der Werte oberhalb des Mit-

(34)

telwertes. Entsprechendes gilt fiir positive g; also rechtsschiefe Verteilungen. Man spricht
von einer rechtsschiefen oder linkssteilen Verteilung, falls

T > 5;0.5 > Tmod (35)

und von einer linksschiefen oder rechtssteilen Verteilung, falls

T < 5;0.5 < Timod (36)
mit
T = Mittelwert
Zos = Median und
Xmod=  Modus.

In einer geordneten Reihe der Lénge n, liegt der Median genau in der Mitte der Reihe, falls
n eine ungerade Zahl ist. Ist n eine gerade Zahl, so ist jede Zahl die zwischen den beiden
mittleren Werten liegt ein Median. Es gilt also

~ T((n41)/2) , falls n ungerade
Loy — (37)
3 (Z(ny2) + :1;((n+2)/2)) , falls n gerade.
In einer Zeitreihe sind somit mindestens 50% der Werte kleiner oder gleich dem Median
und mindestens 50% der Werte groier oder gleich dem Median. Der Modus x,,.4 gibt das
Maximum der Héaufigkeitsverteilung an.
Der Exzef}, auch Kurtosis oder Wélbung genannt, gibt nun an, ob bei gleicher Varianz
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das Maximum der H&aufigkeitsverteilung grofler oder kleiner als das Maximum der Dichte
der Normalverteilung ist. Er ist folgendermaflen definiert:

%Z?:l (zi — T)4
[Lyn, (w77

Ist g2 > 0 bzw. go < 0, so ist das absolute Maximum der Haufigkeitsverteilung grofier
bzw. kleiner als das der zugehorigen Normalverteilung [11].

= — 3. (38)

A.2 Hypothesenpriifungen
A.2.1 Anpassungstests an die Normalverteilung

Die Residuen, die nach Abzug des Mittelwerts m, der saisonalen Komponente s, des Trends
T, der glatten Komponente g und der Extremereignisse e als Restkomponente verbleiben,
werden mittels des y* und des Kolmogoroff-Smirnoff-Tests auf Normalverteilung hin un-
tersucht.

Der y%-Anpassungstest iiberpriift die
Nullhypothese H, : Die zur Stichprobe gehérende Grundgesamtheit ist normalverteilt.

Hierzu wird das reele Intervall [-00,00] in k Klassen eingeteilt und tiberpriift, wieviele
Elemente der Zeitreihe x; ... x,, in jeder Klasse liegen. Diese beobachteten Klas-
senhaufigkeiten Hy; werden mit den unter der Hypothese H, theoretisch zu erwarte-
ten Beobachtungen E; verglichen. Die E; ergeben sich aus den Wahrscheinlichkeiten
p:, mit denen eine Beobachtung unter der Hypothese H, in der i-ten Klasse auftritt,
multipliziert mit dem Stichprobenumfang n [11]. Die Grofie

= Zk: —(0i = E))° (39)

=1

ist unter H, asymptotisch y2-verteilt mit k-1 Freitheitsgraden. Die Hypothese muf
zum Signifikanzniveau « verworfen werden, falls

T > Xﬁ_m_a. (40)
Im Kolmogoroff-Smirnoff-Anpassungstest steht die Hypothese
H,: F(x) = F,(x) fir allex (41)
der Alternativhypothese

Hy : F(x) # F,(x) fiir wenigstens einen Wert von x (42)
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gegeniiber. Wobei F(x) fiir die unbekannte Verteilungsfunktion der Grundgesamtheit
der Stichprobe und F, fiir die hypothetische Verteilungsfunktion, in diesem Fall die
Normalverteilung, steht. Die Hypothese H, wird zum Niveau « verworfen, falls

vnD, > d,,_, mit D, = sup|F,(z)— S.(x)]. (43)

Die Funktionswerte S,, (x) der empirischen Verteilungsfunktion S,, sind definiert, als
die relative Haufigkeit der Stichprobenwerte, die kleiner oder gleich x sind:

0 r < x; firallei=1,...n
Sa(x) = %, falls @ > a; fiir genau k Beobachtungen a; aus xy,...,2, (44)
1 x > x; firallei=1,...n.

A.2.2 Vergleich einer Stichprobenwahrscheinlichkeit mit dem dazugehérigen
Paramter der Binomialverteilung

In Kapitel 2.1 wurde tiberpriift, ob eine signifikante Anhdufung von Maxima bzw. Minima
in einem Subintervall existiert. Dazu wird die Stichprobenwahrscheinlichkeit p, also die
Anzahl der Extrema im Intervall 1 bzw. 2 geteilt durch die Gesamtzahl der Extrema, auf
iiberzuféllige Abweichung von der zu erwartenden Wahrscheinlichkeit p=1 iiberpriift. Die
Testgrofe lautet

y(p(1=p))/n
Besteht eine iiberzufillige Anh&dufung der Maxima in der zweiten Hélfte des Beobachtungs-
zeitraums, so ist die Stichprobenwahrscheinlichkeit p der Maxima in der zweiten Hélfte
ydeutlich® gréfler als % Die Nullhypothese H,: p < p wird zugunsten der Alternativhypo-
these Hy:p > p abgelehnt, falls

e 2 1> 2., (46)
Po (1 _pO)

A.2.3 Stationaritatstests

In der Residuenanalyse der selektiven Zeitreihenzerlegung werden die Residuen auf Sta-
tionaritat in Bezug auf den Mittelwert, die Varianz und die Autokovarianz untersucht.
Dazu wird die Zeitreihe in zwei gleich grofie Intervalle a und b unterteilt und die genann-
ten Groflen in jedem Intervall getrennt berechnet und verglichen. Der Vergleich zweier
Mittelwerte wird mit Hilfe des t-Tests durchgefiihrt: Die Priifgrofie

@ —olyn
\/SZ—I-SE

unterliegt der Student-t-Verteilung. Entsprechend ist die Nullhypothese zum Signifikanz-

{= mit ¢ =2n—2(n=n, =ny) (47)

niveau « abzulehnen, falls
t>tga (48)
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Die Varianzen s; der ersten Halfte und die Varianz s; der 2. Halfte werden mit Hilfe des
F-Tests auf zufalligen bzw. iiberzufélligen Unterschied hin gepriift. Fiir nicht zu kleine und
naherungsweise normalverteilte Stichproben ist die Testfunktion

F= mit 84 > $p (49)

@cnw|@mw

F(n.—1,n,—1)-verteilt (siehe beispielsweise [1]). Die GréBen n, und ny repréasentieren die Stich-
probenumfénge.

In Kapitel 4.2 wird dieser Test ebenfalls verwendet, um die Standardabweichung s
eines jeden Kalendermonats mit der mittleren monatlichen Standardabweichung s,., zu
vergleichen. Uberzufillige Unterschiede spiegeln einen signifikanten Jahresgang der Stan-
dardabweichung s wieder.

Zur Uberpriifung der Autokovarianzstationaritit wird die Autokorrelationsfunktion
des Residuums bis zur Zeitverschiebung 18 fiir die erste und die zweite Hélfte des Be-
obachtungszeitraums berechnet. Durch Anwendung der Fisher-Transformation (Gleichung
31) geniigt die Differenz der beiden transformierten Koeffizienten eher der Normalvertei-
lung. Das bedeutet, mittels des z-Tests kann die Differenz auf Uberzufilligkeit getestet
werden.

A.2.4 Signifikanz einer Korrelation

Aus den européischen Temperaturzeitreihen werden diejenigen Basisfunktionen eliminiert,
die einen signifikanten Anteil der Varianz erklédren kénnen. Das bedeutet, es muf} eine
signifikante Korrelation zwischen der Temperaturzeitreihe und der jeweiligen Funktion be-
stehen. Der Test auf Signifikanz einer Korrelation zwischen zwei Stichproben, 13t sich,
falls die Zufallsvariablen normalverteilt sind, durch die Priifgrofie

, T2 (50)
N
testen. Dabei ist r der Schétzer fir die Korrelation p zweier normalverteilter Zufallsva-
riablen, der Korrelationkoeffizient nach Pearson. Ist die Korrelation p gleich Null, so ist
t die Realisation einer t-verteilten Zufallsvariable mit n-2 Freiheitsgraden. Zum Test auf
Signifikanz der Korrelation wird der Nullhypothese, die Korrelation p sei Null, der Alter-
nativhypothese, die Korrelation p sei ungleich Null, gegeniibergestellt. Gilt

[t} > Lzt (51)

muf die Nullhypothese zum Niveau a verworfen werden.

A.3 Lineare und multiple Regression

Das zweidimensionale, lineare Regressionmodell wird verwandt, um einen vermuteten li-
nearen Zusammenhang zwischen zwei Merkmalen X und Y néher zu spezifizieren. Zwei



A STATISTISCHE GRUNDLAGEN 61

Stichproben der Lénge n werden zur Untersuchung der linearen Beziehung verwandt. Zwi-
schen Regressor x und Regressand y sollen die Parameter a und b der linearen Beziehung

y=a+ bx (52)

so bestimmt werden, daf fiir das Merkmal Y eine moglichst gute Schétzung erreicht wird.
Zur Eliminierung der Saison- und der Trendkomponente wurden als Regressoren explizite
Funktionen verwendet. Die jeweilige Regressionsgerade soll Schatzwerte fiir den erklarbaren
Anteil der Datenreihe liefern. Der verbleibende vertikale Abstand zwischen Regressionsge-
rade und den y-Werten stellt den daraus resultierenden Fehler dar. Zur Konstruktion wird
deshalb das GaufS’sche Prinzip der kleinsten Abstandsquadrate verwendet: Das bedeutet
die Ausgleichsgerade wird so konstruiert, dafl die Summe der vertikalen Abstandsquadrate
aller Punkte von dieser Geraden minimal ist. Fiir einen Punkt mit den Koordinaten (x;,
y;) lautet das vertikale Abstandsquadrat von der Regressionsgerade y = a + bx :

d? = (y; —a — bxy)*. (53)

Die Summe iiber alle vertikalen Abstandsquadrate ist gegeben durch

d*(a,b) = Zn: (yi —a— b:}(:i)2 : (54)

=1

Notwendige Bedingung fiir das Minimum von d*(a, b) ist das Verschwinden der partiellen
Ableitungen nach a und b. Daraus ergeben sich folgende sog. Normalgleichungen:

Zyi—na—bz:pi = 0 und
inyi—ain—be? = 0.

Dieses losbare Gleichungssystem liefert:

b - YT — 2 Yi )T d
= 2 3 un
nyy; _(Zwi)

Yy — by
a = —.
n

Die multiple Korrelation ist ein Maf fiir den Zusammenhang zwischen einem Merkmal Y
und n anderen Merkmalen Xy, X3, ...,X,,. Sie ist definitionsgemaf die betragsméfig grofite
Korrelation unter den Korrelationen zwischen Y und allen méglichen Linearkombinationen

a1 X1+ asXo + asXs+ ...+ a, X, mit beliebigen Gewichten ay, ..., a,. (55)

Betrachtet man 14+1 Merkmale Y,X;,X,,...X; und sucht einen funktionalen Zusammenhang

der Art, dafl
k
y=oa+ Bix;+ Baxy + PBaxs... + Bray = Oé‘|‘26i$i7 (56)

=1
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so handelt es sich um eine mulitple Regressionsanalyse. Entsprechend zur linearen Re-
gressionsanalyse gibt das Quadrat des multiplen Korrelationskoeffizienten zwischen Y und
Xj...X; an, welcher Anteil der Varianz des Merkmals Y, der Datenreihe, durch die Re-
gressoren erklart werden kann. Die multiple Regressionsanalyse wurde in der vorliegenden
Arbeit zur Eliminierung der glatten Komponente verwendet.
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B Detektierte Funktionen der Trend- und Saisonkom-
ponente

Die folgenden Tabellen stellen eine Auflistung der detektierten Basisfunktionen zur Cha-
rakterisierung der Trend- und Saisonkomponente der untersuchten européischen Tempera-
turzeitreihen dar. Die Funktionen i=1...5 beschreiben die Trendfunktionen der Ordnung 1

bis 5. Der Wert der Variablen j gibt die Wellenzahl und der Wert der Variablen k gibt die

Amplitudenabhangigkeit der Schwingungen der Saisonkomponente aus Gleichung 3 an.

Belgien
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Uccle j=1, k=0 -78.3 35.087
j=2, k=0 -5.08 -22.935
i=1 11.3
i=5 -4.45
j=3, k=1 -0.168-10~2 -18.657
i=1 3.19
=5, k=2 0.138-107° 6.761
i=5 -3
Deutschland
Station signifikante Amplitude - 10 | Phasenlagen | Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Dresden j=1, k=0 -92.2 32.627
i=1 10.2
j=2, k=0 -1.96 -36.548
Heidelberg j=1, k=0 -89 31.138
i=1 11.3
j=2, k=0 -4.08 -17.865
j=5, k=2 0.127-107° 9.995
Hohen- j=1, k=0 -85.1 37.011
peifienberg] j=2, k=0 -4.28 -23.952
i=1 9.16
j=bh, k=2 0.168-107° 9.168
Miinchen j=1, k=0 -96.7 31.845
j=2, k=0 -5.08 -17.753
i=1 8.58
j=1, k=2 -0.138-107° -1.673
Trier j=1, k=0 -85 31.858
j=2, k=0 -3.73 -32.882
i=3 6.04
j=b, k=2 0.122-107° 10.253
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England
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends

Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Central j=1, k=0 -62.2 38.743
England =2, k=0 -6.05 -41.244

i=1 6.65
j=1, k=2 0.118-107° -70.357
j=5, k=2 0.114-107° 11.783
j=4, k=2 0.106-107° 16.055
=3, k=0 -0.845 -22.082
=1, k=0 -0.834 -70.329
Oxford j=1, k=0 -65.1 38.055
=2, k=0 -6.53 -39.128

i=1 7.06
j=1, k=2 0.111-107° -77.921
j=4, k=2 0.106-107° 16.336
j=5, k=2 0.103-107° 11.262

Finnland
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends

Basisfunktionen [°C/Monat”] [Tage]
Helsinki j=1, k=0 -117 37.318
=2, k=0 9.88 9.184

i=1 14.2
=3, k=0 2.82 -5.922
Oulu j=1, k=0 -127 36.825
=2, k=0 9.75 18.906
=3, k=0 2.93 -16.978
j=4, k=0 -2.71 -16.673

i=1 5.69
=1, k=2 -0.190-107° -29.416
j=2, k=2 -0.173-107° 36.934
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Frankreich
Station signifikante Amplitude - 10 | Phasenlagen | Trends
Basisfunktionen [°C/Monat”] [Tage]
Lyon =1, k=0 -89.9 33.54
=2, k=0 -7.92 -19.685
i=1 10.8
j=3, k=0 -1.41 27.273
Nantes j=1, k=0 -68 36.946
=2, k=0 -6.9 -30.006
i=2 9.6
j=1, k=2 0.104-107° -30.159
Strafiburg j=1, k=0 -91.2 29.775
i=2 11.6
=2, k=0 -4.75 -17.575
Griechenland
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Athen j=1, k=0 -92.8 42.073
=2, k=0 6.1 42.371
j=3, k=0 1.36 -19.244
j=1, k=2 0.136-107° 86.112
=4, k=1 -0.119-1072 14.318
=1, k=0 -0.942 86.2
j=2, k=2 0.994-107¢ 17.412
i=1 -2.10
Irland
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Belfast j=1, k=0 -54.2 38.975
=2, k=0 -5.9 -42.605
j=1, k=2 0.115-107° -76.901
j=4, k=2 0.113-107° 14.963
j=bh, k=2 0.108-107° 10.799
j=3, k=0 -1 -15.923
j=2, k=2 -0.1-107° 40.098
=1, k=0 -0.796 -76.53
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Ttalien
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Trieste j=1, k=0 -96 37.039
=2, k=0 -4.1 -25.084
i=1 5.79
j=3, k=0 2.04 -9.167
Malta
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Luqa =1, k=0 -70.8 52.642
=2, k=0 -6.47 -31.869
j=3, k=0 -2.12 22.816
i=1 3.65
j=2, k=2 0.705-10~¢ 16.32
Norwegen
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat”] [Tage]
Bergen j=1, k=0 -66.9 39.707
=2, k=0 5.58 29.879
i=1 7.47
j=bh, k=2 0.186-107° 11.303
j=3, k=0 1.34 22.024
j=2, k=2 -0.118-1075 35.581
Bodo =1, k=0 -75.0 41.538
=2, k=0 10.1 36.933
i=1 6.3
j=3, k=0 1.99 7.675
j=4, k=0 -1.82 -1.814
j=2, k=2 -0.149-1075 34.748
j=b, k=2 0.121-107° 5.746
Oslo =1, k=0 -107 32.973
=2, k=0 6.14 24.379
i=1 8.21
j=bh, k=2 0.166-107° 17.109
=2, k=2 0.14-107° -42.866
Vardd =1, k=0 -72.4 46.43
=2, k=0 -8.43 -45.543
i=1 9.94
j=3, k=0 3.06 3.954
i=h -2.81
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Niederlande
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
De Bilt =1, k=0 -81 34.647
=2, k=0 -3.61 -34.615
i=3 -8.56
=1, k=2 0.358-107° 0.889
j=1, k=0 -2.48 1.305
j=3, k=0 1.97 30.355
j=1, k=2 0.199-107° 1.513
=1, k=0 -1.38 1.405
j=b, k=2 0.138-107° 12.717
j=1, k=2 0.111-107° 1.584
Osterreich
Station signifikante Amplitude - 10| Phasenlagen| Trends
Basisfunktionen|  [°C/Monat”] [Tage]
Innsbruck j=1, k=0 -97.2 30.356
=2, k=0 -9.78 4.008
i=1 11.5
j=3, k=0 -1.96 8.596
Klagenfurt j=1, k=0 -113 29.664
=2, k=0 -9.09 9.25
i=1 11.3
j=3, k=0 -1.79 28.347
j=4, k=1 0.148-1072 -17.065
Kremsmiinster j=1, k=0 -101 31.827
i=2 12.3
j=2, k=0 -4.25 0.936
j=3, k=0 1.34 10.211
Linz =1, k=0 -99.2 29.91
=2, k=0 -4.88 4.168
i=1 10.7
j=4, k=1 -0.173-1072 19.894
j=3, k=0 1.36 1.404
Salzburg j=1, k=0 -97.7 32.21
=2, k=0 -6.09 -2.18
i=1 12
Wien =1, k=0 -101 31.049
i=2 10.7
=2, k=0 -4.08 -0.707
j=3, k=0 2.36 -4.029
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Schottland
Station signifikante Amplitude - 10 | Phasenlagen | Trends
Basisfunktionen [°C/Monat] [Tage]
Edinburgh j=1, k=0 -56.1 40.775
j=2, k=0 -6.67 -42.071
i=1 5.34
j=4, k=1 0.165-1072 14.493
j=1, k=2 0.995-1076 -45.330
j=h, k=2 0.828-106 10.587
Schweden
Station signifikante Amplitude - 10| Phasenlagen| Trends
Basisfunktionen| [°C/Monat*] [Tage]
Haparanda j=1, k=0 -131 37.824
j=2, k=0 9.7 22.07
i=1 9.1
j=3, k=1 0.423-1072 -23.749
j=4, k=0 -2.77 -19.298
j=2, k=2 -0.218-107° 34.872
j=1, k=2 -0.215-1075 -4.167
i=5 -4.67
Maarianhamina j=1, k=0 -94.6 44.53
j=2, k=0 11.5 25.232
i=1 6.77
j=4, k=0 -1.96 -5.66
j=3, k=0 1.63 -1.516
Stensele j=1, k=0 -128 33.43
j=2, k=0 3.88 20.009
i=1 9.27
j=3, k=1 0.352-1072 -29.899
j=2, k=2 -0.193-1075 30.654
j=4, k=0 -1.76 -20.732




B DETEKTIERTE FUNKTIONEN DER TREND- UND SAISONKOMPONENTE 69

Schweiz
Station signifikante Amplitude - 10 Phasenlagen Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Basel j=1, k=0 -90 31.821
i=1 13.4
j=2, k=0 -5.48 -19.144
j=1, k=2 0.146-10° -7.071
j=5, k=2 0.122-107° 2.636
Genf j=1, k=0 -91.1 31.485
j=2, k=0 -5.9 -34.172
i=1 12.6
j=3, k=0 2.74 -14.095
j=4, k=0 1.73 -17.963
j=1, k=2 0.171-107° -31.557
j=b, k=0 1.56 -2.458
j=1, k=0 -1.21 -32.674
Santis j=1, k=0 -72.2 45.194
i=1 12.5
j=2, k=0 -4.6 -40.486
j=3, k=1 -0.249-1072 -13.72
j=h, k=2 0.223-107° 7.525
j=1, k=2 0.197-10° -39.543
j=1, k=0 -1.39 -40.383
Ziirich j=1, k=0 -91.8 31.508
j=2, k=0 -5.37 -16.584
i=1 10.7
j=1, k=2 0.2:107° -18.863
j=1, k=0 -1.41 -19.902
j=h, k=2 0.121-107° 4.226
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Sowjetunion
Station signifikante Amplitude - 10 | Phasenlagen | Trends
Basisfunktionen [°C/Monat*] [Tage]
Astrahan j=1, k=0 -158 31.851
j=2, k=0 7.53 -20.376
j=3, k=0 6.04 3.003
i=3 6.9
j=1, k=2 0.229-107° 73.736
j=1, k=0 -1.56 73.416
j=4, k=0 -1.55 3.162
Arhangelsk j=1, k=0 -139 36.083
i=1 14.7
j=2, k=0 5.95 20.172
j=3, k=1 0.551-1072 -22.927
j=1, k=2 -0.215-1075 -79.488
i=5 -5.02
j=4, k=0 -1.77 -17.143
Kiew j=1, k=0 -131 30.647
j=2, k=0 6.29 -29.816
j=3, k=0 5.05 12.669
j=1, k=2 0.279-107° 20.403
j=1, k=0 -1.93 20.281
j=5, k=0 1.74 6.463
j=4, k=0 -1.64 0.257
j=1, k=2 0.155-107° 20.485
Thilissi j=1, k=0 -115 35.469
j=2, k=0 -4.62 -10.188
j=3, k=0 3.72 -7.546
j=4, k=0 -1.88 3.838
i=2 3.71
j=1, k=2 0.142-107° 60.472
j=1, k=0 -0.972 60.04
Ungarn
Station signifikante Amplitude - 10 | Phasenlagen | Trends
Basisfunktionen [°C/Monat”] [Tage]
Budapest j=1, k=0 -112 30.317
j=2, k=0 -4.99 10.557
i=1 9.57
j=3, k=0 2.48 -5.374
j=1, k=2 0.180-107° 31.315
j=1, k=0 -1.24 30.046
j=b, k=0 1.19 6.244
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C Detektierte Polynome der glatten Komponente

Zur Detektion glatter niederfrequenter Schwankungen werden Polynome der Ordnung 1
bis 5 bereitgestellt:

5
a(t) =a,+ ) ayl". (57)
n=1

In der folgenden Auflistung ist fiir jede untersuchte Station der Grad des detektierten
Polynoms mit den entsprechenden Koeffizienten angegeben.

Belgien

Station | Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(ap,a1,az...a,) 10
Uccle 4 99.998 2.824
-0.6184-10~1
0.1981-107%
-0.20543-1076
0.6755-10~10

Deutschland
Station Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10
Dresden 4 99.8813 2.382
-0.4196-1071
0.1377-1073
-0.1482-107°
0.504-1071°
Heidelberg 1 1.4768 -0.1422-10~1
0.1974-10~4
Hohenpeifienberg 4 97.8849 1.686
-0.358-1071
0.1309-10~3
-0.1529-107°
0.5551-1071°
Miinchen 5 99.6238 0.1219
0.1212-107!
-0.1332-10°3
0.3583-10°
-0.3478-107°
0.1113-10712
Trier 5 99.9963 2.758
0.2026-10~1
-0.2503-1073
0.6047-107°
-0.5355-107°
0.1597-10~12
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England

Station

Polynom | Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) 10

Central England 4

99.9439

2.853

-0.4629-10~1
0.1482-1073
-0.1581-107°
0.5351-1071°

Oxford 4

99.9216

4.251
-0.5531-10~1
0.1665-1073
-0.1754-107°
0.5986-1071°

Finnland

Station | Polynom

Signifikanz | Regressionskoeffizienten

(a1,az...ay,) - 10

Helsinki 4

99.6265

2.038

-0.4981-1071
0.1781-10~3
-0.1992-107°
0.6914-10~10

Oulu 4

99.658

4.019
-0.7059-10~1
0.2337-10~3
-0.2543-107°
0.8738-10~10
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Frankreich

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10

Lyon

99.9999

3.208

-0.2291-1071
-0.5383-10*
0.3257-107°
-0.3862-107°
0.1352.10~12

Nantes

99.9985

0.4701
0.1116-10!
-0.1413-10~3
0.3924.107°
-0.3896-10~°
0.1272-10712

Strafiburg

96.048

1.876

-0.3468-10~1
0.1142-1073
-0.1234-107°
0.4218.10~1°

Griechenland

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10

Athen

99.9525

5.547
-0.4927-1071
0.1146-10~3
-0.102-107°
0.3121.10°1°

Irland

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10

Belfast

100

10.31
-0.1262
0.4216-10~3
-0.5737-107°
0.339-10~°
-0.7183.10713
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Ttalien
Station | Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10
Trieste 2 90.3413 -1.406
0.5868-102
-0.4077-107°
Malta
Station | Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10
Luqa 5 100 -2.999
0.3604-107*
-0.2011-1072
0.4729-107°
-0.4468-10°
0.1427-107"2
Niederlande
Station | Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10
De Bilt 5 100 2.15
-0.2172-107*
-0.2666-10~1
0.2728-107°
-0.3642-107°
0-137-1012
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Norwegen

Station

Polynom

Signifikanz | Regressionskoeffizienten

(a1, az...a,) 10

Bergen

99.9844

0.5407
0.1199-107!
-0.1523-1073
0.4059-10°
-0.3844.107°
0.1199-10~12

Bodo

99.9999

-4.815
0.7082-107!
-0.3697-1073
0.7765-107°
-0.6708-10~°
0.2002-10712

Oslo

99.9931

-4.898

0.5057-10~1
-0.2211-1073
0.4593-107°
-0.4103-107°
0.1273-10~12

Vardo

100

-3.157
0.3795-107!
-0.2445-10~3
0.5899-10¢
-0.5519-10~°
0.1736-10~12
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¢ DETEKTIERTE POLYNOME DER GLATTEN KOMPONENTE

Osterreich

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10

Innsbruck

99.7957

5.156
-0.6327-10~1
0.187-1073
-0.1968-10—°
0.6748-10~1°

Klagenfurt

98.8684

4.584
-0.5036-10~1
0.1307-1073
-0.1211-107°
0.3685-1071°

Kremsmiinster

99.9632

3.462
-0.6014-10~1
0.1997-1073
-0.2197-107°
0.766-1071°

Linz

95.8338

3.492
-0.4197-1071
0.1234-1073
-0.13-1076
0.4473-10~10

Salzburg

99.3373

4.419
-0.5796-10~1
0.1752-10~3
-0.1852-107°
0.6332-10~1°

Wien

97.7226

3.221
-0.4582-1071
0.1414-1073
-0.1498-107°
0.5104-10710

Schottland

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10

Edinburgh

93.5266

-2.061

0.1416-10~1
-0.2143-10~4
0.8941-10~%
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¢ DETEKTIERTE POLYNOME DER GLATTEN KOMPONENTE

Schweden

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10

Haparanda

99.9998

-3.853
0.3643-10!
-0.2719-1073
0.7157-10~°
-0.698-107°
0.2244.10712

Maarianhamina

99.9984

-0.5756
0.3416-10!
-0.2768-1073
0.6775-107°
-0.629-107°
0.1962-10712

Stensele

99.9995

-1.355
0.1809-10~!
-0.2013-10~3
0.5944-10
-0.6079-107°
0.2001-10~12
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¢ DETEKTIERTE POLYNOME DER GLATTEN KOMPONENTE

Schweiz

Station | Polynom | Signifikanz | Regressionskoeffizienten
(a1, az...a,) 10

Basel 4 99.7549 5.748

-0.6577-1071
0.1837-1073
-0.1851-107°
0.6142-10~1°

Genf 5 100 1.869

0.2273-10~1
-0.2663-1073
0.6708-10~°
-0.619-107°
0.1913-10~12

Sintis 5 99.989 -0.3451
0.344.107!
-0.2613-10~3
0.6175-107
-0.5659-107°
0.1762-10712

Ziirich 4 99.9866 7.053

-0.8325-10~1
0.2317-1073
-0.2293-107°
0.7426-10~1°




¢ DETEKTIERTE POLYNOME DER GLATTEN KOMPONENTE

Sowjetunion

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) - 10

Arhangel

99.9989

1.406
-0.8289-1071
0.3097-1073
-0.3481-10~°
0.121-107°

Astrahan

3.3829

0.4347-10~1
-0.6033-10~*

Kiev

99.4715

-1.057
-0.2595-10~1
0.1242-1073
-0.1543-107°
0.5699-10~10

Thilissi

100

10.4
-0.115
0.3057-10~3
-0.2917-107°
0.9166-10~1°

Ungarn

Station

Polynom

Signifikanz

Regressionskoeffizienten
(a1,az...ay,) 10

Budapest

98.304

4.314
-0.6683-10~1
0.2398-1073
-0.3387-10°
0.2107-107°
-0.4877-10713
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D  EXTREMEREIGNISSE

D Extremereignisse

In den Tabellen sind die detektierten Extremereignisse mitsamt ithren Erscheinungsdaten
und Ersatzwerten aufgefiithrt. Die eingeklammerte Zahl hinter den Stationsnamen gibt an
im wievielten Durchgang des Arbeitszyklus die aufgefithrten Extremereignisse detektiert

wurden.
Belgien
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Uccle 12.1879 -5.3 5.1
12.1890 -4.6 0
2.1895 -4.8 -0.1
2.1929 -3.1 5.6
2.1942 -3 5.4
2.1947 -2.8 3.2
2.1956 -6.1 3.6
2.1986 -3.3 5.2
Uccle (2) | 1.1940 -3.5 -0.3
Uccle (3) | 1.1940 -0.3 1.6




D  EXTREMEREIGNISSE

Deutschland
Station Datum Extremereignis Ersatzwert

[°C] [°C]

Dresden 2.1929 -10.8 1.6
1.1940 -9.4 1.3
1.1942 -7.7 -1.6

2.1947 -7.6 3
2.1956 -10.7 -4.8
1.1963 -7.7 -0.3

2.1986 -7.7 1.1
1.1987 -7.5 -0.9

Heidelberg 12.1879 -7.1 3.2
2.1895 -5.1 5.3

2.1929 -6 0.7

1.1940 -7.5 2.7

2.1956 -7.5 1.7
| Hohenpeifienberg | 2.1956 -12.4 -0.2
Miinchen 12.1871 -8.6 -2.3
12.1879 -10.6 -3.3

2.1895 -9 2.6

2.1929 -11.3 -1
1.1940 -9.4 -3.4
1.1942 -9.4 -3.7

2.1956 -11.6 1
Miinchen (2) 2.1963 -7.4 -1.3
Miinchen (3) 2.1963 -1.3 1.2
Trier 12.1879 -8 1.9
2.1895 -5.4 -1.9

2.1929 -5.5 3

1.1940 -6.6 -1.9

2.1956 -7.4 0.7

England
Station Datum Extremereignis Ersatzwert

[°C] [°C]

Central England]  2.1895 -1.8 4.8
1.1940 -1.4 2.5

2.1947 -1.9 4

1.1963 -2.1 -0.2

Oxford 12.1890 -1.9 5.4
2.1895 -1.8 3.5

2.1947 -2.3 0

1.1963 -3 3.9

2.1986 -1.5 3
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D  EXTREMEREIGNISSE

Finnland
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Helsinki 12.1876 -14.3 -6.5
12.1915 -13.4 -5.3
1.1942 -17.5 -7.7
2.1871 -19.2 -4.7
1.1987 -17.9 -8.4
Helsinki (2) 1.1985 -15.4 -6.8
12.1978 -12.7 -10.3
Oulu 2.1871 -21.2 -11.8
12.1915 -17.8 -8.2
1.1985 -21 -10.6
Oulu (2) 1.1987 -20.5 -8.3
Oulu (3) 2.1985 -20 -12.7
Frankreich
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Lyon 12.1871 -5.6 2.4
12.1879 -6.5 1.4
2.1895 -3.9 3.6
2.1956 -6.7 -2.1
Nantes 12.1879 -4 5.8
12.1890 -1.7 2.5
2.1895 -2.2 5
12.1933 -0.3 7.4
2.1956 -1.5 9.7
1.1963 -0.9 3.4
2.1986 -0.6 6.6
1.1987 -0.4 3.9
Strafiburg 12.1879 -9.2 6.8
2.1895 -6.4 4.8
2.1929 -6.7 3.5
1.1940 -7.8 1.3
2.1956 -7.9 3.1
2.1986 -4.4 4.3
Griechenland
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Athen 11.1895 25.6 15.8
8.1906 16.3 27
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D  EXTREMEREIGNISSE

Irland
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Belfast 12.1878 -0.4 3.5
1.1881 -0.6 5.3
2.1895 -0.6 4.3
Italien
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Trieste 2.1928 -1.8 7.5
2.1965 -1.3 7.1
4.1987 5.5 12.8
Malta
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
| Luqa | 11.1966 | 22.1 175 |
Niederlande
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
De Bilt] 12.1890 -4.4 2.2
2.1929 -4.5 3.7
1.1940 -5.1 0.5
1.1942 -4.7 1.5
2.1942 -3.7 0.7
2.1947 -4.9 2.7
2.1956 -6.7 2.7
1.1963 -5.2 3.6
2.1986 -3.6 1.7
Norwegen
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
| Bergen| 12.1878 | -3.8 71
| Bods | X | X X |
Oslo 1.1941 -13 -4.5
1.1942 -12.1 -11.2
2.1947 -13.1 -3.9
| Vards| X X X |
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D  EXTREMEREIGNISSE

Osterreich
Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Innsbruck 12.1871 -10.6 -4.6
12.1879 -9.7 3.4
2.1929 -8 3.3
2.1956 -10.5 2.7
Klagenfurt 12.1871 -11.4 -3.6
12.1879 -14.2 -6.4
1.1880 -13 -3
2.1929 -10 -4.1
2.1956 -9.9 -1.6
Kremsmiinster 12,1871 -8.5 -2.5
12.1879 -10.6 2
2.1895 -8.2 -2.7
2.1929 -10.7 -0.2
1.1940 -9.8 -3.7
1.1942 -9.7 -0.3
2.1956 -9.5 1.8
Linz 12.1871 -5.6 2.4
12.1879 -6.5 1.4
2.1895 -3.9 3.6
2.1956 -6.7 -2.1
Salzburg 12.1871 -9.9 0.6
12.1879 -11.9 -2.2
2.1895 -8.2 1.2
2.1929 -9 3.1
1.1940 -9.9 1.7
1.1942 -9 -3.9
2.1956 -10.7 0.7
2.1963 -7.2 1.8
Wien 12.1879 -7.5 1
2.1929 -9.8 5.5
1.1940 -8.3 -1.1
1.1942 -9.3 -2.5
2.1956 -8.5 -1.4
Wien (2) 12.1871 -6.8 1.1
2.1940 -6.4 -1.2
Wien (3) 12.1871 1.1 1.5
2.1940 -1.2 -2
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D  EXTREMEREIGNISSE

Schottland

Station Datum Extremereignis Ersatzwert
[°C] [°C]
Edinburgh 2.1947 -1.6 5.5
12.1981 -0.7 6.6
Edinburgh (2) 1.1881 -1.6 2.6
Edinburgh (3) 1.1881 2.6 2.7

Schweden

Station Datum Extremereignis | Ersatzwert
[°C] [°C]
| Haparanda | 2.1871 | -24.4 \ -2.8
Maarianhamina 2.1871 -13.8 -2.6
2.1940 -12.2 -11.3
1.1942 -11.4 -8
2.1942 -12.9 -3.7
2.1966 -12.7 1.4
2.1985 -13 -1.2
1.1987 -14.2 -4.3
Maarianhamina (2)] 2.1940 -11.3 -6.1
1.1941 -10.4 -1
2.1970 -12.1 -4.3
Maarianhamina (3)] 1.1985 -10.5 -3.1
Stensele 2.1871 -24.7 -8.4
12.1915 -22.9 -11.1




D  EXTREMEREIGNISSE

Schweiz
Station Datum Extremereignis Ersatzwert

[°C] [°C]

Basel 12.1871 -6.3 9
12.1879 -10.1 -4

2.1895 -7.6 3.7

2.1929 -6.1 0.3

1.1940 -6.5 -3

2.1956 -9.3 2.1

2.1986 ) 4.3

Genf 12.1879 -6.4 2.1
2.1895 -5.1 -1.5

2.1956 -6.6 5.5

Santis 3.1895 8.6 -4.3
2.1956 -17.2 -9.2

10.1974 -7.9 0

Ziirich 12.1871 -7.1 0.1
12.1879 -9.1 0.7

2.1895 -7.3 3.6

2.1929 -7 0

2.1956 -8.7 -0.1

Sowjetunion
Station Datum Extremereignis Ersatzwert

[°C] [°C]
Arhangel 2.1871 -24.8 -14.6
12.1875 -23.6 -19.6
12.1955 -21.3 -11.9
2.1966 -24 -10.3

1.1985 -25.3 -13
Arhangel (2) 1.1968 -24 -21.4
12.1978 -21.4 -10
Arhangel (3) 1.1968 -21.4 -21.2
12.1978 -10 -10

Astrahan 2.1929 -16.3 -4.4
1.1950 -16.6 -10.6

2.1954 -18.6 -8.4

1.1972 -15.7 -5.4

1.1982 7 -7.6

Kiev 2.1929 -15.4 1.7
1.1942 -14.5 -4.2

Thilissi (=Tiflis)] 12.1920 -3.6 4

2.1966 9.8 0
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D  EXTREMEREIGNISSE

Ungarn
Station Datum Extremereignis Ersatzwert

[°C] [°C]

Budapest 12.1879 -10 5.4
1.1893 -9 -1.8

2.1929 -7.6 2.5

1.1942 -8.5 1.4

2.1956 -7.2 -0.5
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E STATIONSLISTE MIT HOMOGENITATSKLASSEN

E Stationsliste mit Homogenitéitsklassen

88

Station WMO- Geographische | Hohe iiber | Homogenitétsklasse!
Kennziffer | Breite und Lange | NN [m] 1891-1990
Arhangel 225500 64.6N | 40.5E 13 2
Athen 167140 38N 23.7E 107 3
Astrahan 348800 46.4N 48K 18 2
Belfast 039170 54.4N 6.1W 81 3
Bergen 013160 60.4N 5.3E 44 1
Basel 066450 47.6N 7.6E 318 3
Bodoe 011520 67.3N 14.4E 13 1
Budapest 128400 47.5N 19E 129 2
Cent.Engl 03... 52.8N 2.5W 10 3
De Bilt 062600 52.1N 5.18E 4 3
Dresden 104880 51.2N 13.8E 226 1
Edinburgh 031600 55.9N 3.2K 41 3
Genf 067050 46.3N 6.2k 416 3
Haparanda 021960 65.8N 242K 6 3
Helsinki 029740 60.4N 24.9E 56 2
Heidelberg 100734 | 49.42N | 8.72E 110 2
Hohenpei 109620 47.8N 11E 977 1
Innsbruck 11120. 47.3N 11.4E 577 1
Kiew 333450 50.4N 30.5E 179 3
Klagenfurt 112310 46.6N 14.4E 452 3
Kremsmiinster 110120 48.1N 14.1E 388 3
Linz 110100 48.3N 14.3E 263 2
Lyon 074800 45.6N 4.9F 201 3
Luqa 165970 35.8N 14.5E 91 3
Maarianhamina | 029700 60.1N 19.9E 4 3
Munchen 108650 48.1N 11.7E 527 3
Nantes 072220 47.2N 1.6W 27 1
Oslo 014920 59.9N 10.7E 96 2
Oulu 028750 64.9N 25.4E 15 2
Oxford 038900 51.7N 1.2W 63 1
Salzburg 111500 47.8N 13E 434 1
Strafiburg 071900 48.5N 7.7 154 3
Stensele 021270 65N 17.1E 326 3
Séntis 066800 47.3N 9.4F 2500 2

!Es bedeutetn 1=sehr wahrscheinlich homogen, 2=wahrscheinlich homogen, 3=fragwiirdige Qualitit,
4=wahrscheinlich inhomogen und 5=sehr wahrscheinlich inhomogen.



E STATIONSLISTE MIT HOMOGENITATSKLASSEN

Station |  WMO- Geographische | Hohe iiber | Homogenitétsklasse!
Kennziffer | Breite und Lange | NN [m] 1891-1990
Trier 106090 | 49.75N | 6.65E 144 3
Trieste 161100 45.6N | 13.7TE 20 3
Thilisi 375490 41.7N | 44.9E 490 3
Uccle 064470 50.8N 4.4E 104 3
Vardoe | 010980 704N | 31.1E 10 3
Wien 110350 48.3N | 16.4E 209 3
Ztrich 066600 474N 8.6 69 3
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