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Podziekowania

Tak duze przedsiewziecie, jakim bylo przygotowanie niniejszej roz-
prawy, z pewnoscig by sie nie powiodlo, gdyby nie zyczliwa atmosfera
i pomoc wielu oséb. Mitym obowiazkiem autora jest wiec zlozenie wszyst-
kim najserdeczniejszych podziekowan.

Od poczatku swojej pracy zawodowej jestem czlonkiem zespotu kiero-
wanego przez prof. dr. hab. Andrzeja Kostrzewskiego (obecnie Zaktad Geo-
ekologii UAM). Stworzone przez Pana Profesora doskonate warunki pracy
i tworcza atmosfera dyskusji naukowych stanowily fundament, na ktérym
wszystko zostato zbudowane.

W problematyke zmiennosci przestrzennej opadow atmosferycznych
wprowadzil mnie prof. dr hab. Jan Tamulewicz. Nasza harmonijng wspot-
prace przerwala choroba i émier¢ Janka. To, co jest tematem niniejszej roz-
prawy planowaliSmy zrobi¢ razem. Wszystkie jej niedoskonalosci to skutek
tej wielkiej straty.

Czasochlonne, i wymagajace takze znaczacych Srodkéw finansowych,
prace nad analizg ekstremalnych opadéw nie bytyby pewnie mozliwe w tak
szerokim zakresie i tak szybko, gdyby nie méj udzial w projekcie badaw-
czym koordynowanym przez prof. dr. hab. Jacka Janie z Uniwersytetu Sla-
skiego. Inspirujace i pouczajace dyskusje w trakcie roboczych spotkar
czlonkéw zespotu realizujacego projekt miaty duzy wpltyw na koricowy re-
zultat mojej pracy.

Pierwsza, bardzo jeszcze niedoskonaly jej wersje przeczytal cierpliwie
i wnikliwie prof. UAM dr hab. Waldemar Ratajczak. Jego uwagi, w pierw-
szej chwili niekiedy irytujace, najczesciej po dluzszym zastanowieniu oka-
zywaly sie jednak cenne i trafne. Dzieki temu moglem wyeliminowac
znaczng czes$¢ brakéw i niejasnosci.

Zwiezla i niezwykle konkretna recenzja oraz dyskusje prowadzone
z prof. dr. hab. Andrzejem Kedziora stanowily wazny impuls do przepro-
wadzenia wielu zmian i uzupetnien. Miedzy innymi, pod wptywem sugestii
Pana Profesora zmienitem uklad pracy na bardziej, mam nadzieje, przejrzysty.

Pani mgr Anna Dmowska poswiecita znaczng cze$¢ wakacyjnego czasu
na przeprowadzenie dtugotrwalych obliczen w programie IKSIM i Zzmudne
ich przygotowanie.



Wiele 0s6b pomagato mi na etapie tworzenia i weryfikowania bazy da-
nych. Niniejsza praca niezwykle réwniez zyskala dzieki licznym dyskusjom
prowadzonym z kolezankami i kolegami z Zakladu oraz Instytutu. Nie wy-
mieniam ich wszystkich po imieniu i nazwisku, ale zawsze bede pamietal
ich pomoc oraz zyczliwe zainteresowanie.

Nie byloby jednak ani tego pomystu, ani jego realizacji, gdyby nie co-
dzienne wsparcie i motywacja w chwilach kryzysu udzielana mi zawsze
przez Najblizszych.



Wprowadzenie®

Jednym z bardziej niepokojacych wynikéw prognoz wykonywanych
przy zastosowaniu globalnych (ang. GCM) i regionalnych modeli klimatycz-
nych (Bell i in. 2004, Christensen, Christensen 2004, Fowler i in. 2005, Frei i in.
1998, Hennessy i in. 1997, Kharin i in. 2007, Palmer, Rdisdnen 2002, Semmler,
Jacob 2004, Wehner 2004) jest wysokie prawdopodobieristwo wzrostu czestosci
i natezenia ekstremalnych opadéw. Koresponduje to z wieloma opublikowa-
nymi analizami archiwalnych serii pomiarowych wskazujacymi na pojawianie
sie w drugiej potowie XX wieku takich tendencji (Dore 2005, Groisman i in.
2005, Kiktev i in. 2003, Klein Tank, Konnen 2003, Koning, Franses 2005,
Kundzewicz i in. 2005, Kunkel 2003, Kunkel i in. 1999, New i in. 2001, Tromel,
Schonwiese 2007, Zolina i in. 2005). Poznanie prawidlowosci powtarzalnosci i
zasiegu przestrzennego ekstremalnych opadéw ma oczywiscie bardzo duze
znaczenie zaréwno gospodarcze, jak i spoteczne (Douglas, Barros 2003, Dur-
rans, Kirby 2004, Faulkner, Prudhomme 1998, Frei i in. 2000, Kothavala 1997,
Kundzewicz 2005, Rezacova i in. 2005, Ulbrich i in. 2003). Pelne mozliwosci
badania tych probleméw umozliwia jedynie taczenie punktowych pomiaréw
naziemnych! z obszarowymi danymi teledetekcyjnymi? (Haberlandt 2007,
Nesbitt i in. 2004, New i in. 2001). Niestety, stosunkowo kroétki okres dostepno-
sci danych teledetekcyjnych oraz trudnosci w dokonywaniu na ich podstawie
precyzyjnej oceny intensywnosci opadéw utrudnia formulowanie uogélnien.
Dlatego, niezaleznie od wprowadzania nowych technik pomiarowych nalezy
dokonywa¢ analizy i reinterpretacji archiwalnych danych, korzystajac z moz-
liwosci stwarzanych przez rozwéj GIS (Dobesch i in. 2001, Tveito i in. 2006).

“Ponad 70 ze 147 rycin zamieszczonych w niniejszej publikacji zostalo przygotowane
w oryginale w postaci kolorowej. Poniewaz zostaly one wydrukowane w odcieniach szarosci
utrudnia to, a w niektorych przypadkach wrecz uniemozliwia pelng interpretacje ich tredci.
Zamieszczenie elektronicznej wersji kolorowych rycin na zatagczonym DVD ma na celu cze-
sciowe zrekompensowanie tej niedogodnosci. Ryciny, ktérych kolorowe kopie s3 na DVD,
oznaczono w tekscie symbolem dyskietki &.

1 Rejestracje pluwiograficzne i pomiary za pomoca deszczomierzy: iloéciowe, bezposred-
nie, ciggle i/lub okresowe.

2 Radary meteorologiczne i obrazowanie satelitarne: posrednie pomiary iloéciowe.

11



Dotychczasowe analizy maksymalnych opadéw dobowych, wystepuja-
cych na obszarze Polski, z punktu widzenia wspoétczesnych mozliwosci i po-
trzeb, maja istotne slabosci (Bogdanowicz, Stachy 1998, Fal, Plenzler 1981,
Klysik, Fortuniak 1993, Ustrnul, Czekierda 2000). Po pierwsze, wykonywano
je na podstawie niewielkiej czeéci dostepnych zbioréw danych. Przyczyna
tego stanu rzeczy bylo z jednej strony traktowanie bardzo rygorystycznie
warunkéw kompletnosci danych i réwnomiernosci pokrycia, a takze 6wczes-
ne trudnosci ,techniczne” przetwarzania duzych ich zbioréw. Po drugie,
wykorzystywany aparat matematyczny skoncentrowany byl na analizie cza-
sowej, najczesciej powtarzalnosci opadéw z okredlonych klas wysokosci.
Tworzone w koficowym etapie owych opracowan mapy dawaty w zwiazku
z tym bardzo zgeneralizowany obraz zmiennosci przestrzenne;.

Wiekszoé¢ modeli stosowanych do symulacji globalnego systemu klima-
tycznego i prognozowania skutkéow antropogenicznych zmian bilansu pro-
mieniowania jest wykorzystywana gltéwnie do uzyskiwania stosunkowo
prostych wskaznikéw klimatycznych, gtéwnie o charakterze czasowym, jak
na przyktad: srednie temperatury roczne czy sezonowe, sumy roczne lub se-
zonowe opadéw, przecietna wydajnosé opadéw itp. Symulowane wartosci
tych wskaznikow wykazujg juz bardzo duza zgodnos¢ z danymi pomiaro-
wymi, co zwieksza zaufanie do dlugookresowych prognoz klimatycznych.
Czesto jednakze, kiedy takiemu poréwnaniu poddawane sa bardziej skom-
plikowane parametry klimatyczne, miedzy wynikami symulacji a rzeczywi-
stoscig istnieja duze rozbieznosci. Trenberth i in. (2003) jako gléwng mysl
swojego artykulu umiescili nastepujace zdanie: W efekcie zmian klimatycznych
w rezimie opadéw najprawdopodobniej zmianie ulegnie intensywnosc, frekwencja
i czas trwania epizodéw opadowych, lecz te charakterystyki sq bardzo rzadko anali-
zowane zaréwno na podstawie danych pomiarowych, jak i w modelach3. Teze te zi-
lustrowali nastepnie kilkoma przykladami. Nalezaloby ja uzupelni¢ jednak
o stwierdzenie, ze w wypadku nieciggltych elementéw meteorologicznych
- jakimi sa opady - zmiany dotyczy¢ mogg zaréwno ich charakterystyk cza-
sowych, jak i przestrzennych. Zmiany rejestrowanej punktowo frekwencji
opadéw w réznych klasach intensywnosci, czy czasu trwania, moga bowiem
wigzaé sie zaréwno z rzeczywista zmiang czestosci ich wystepowania, jak
i zmianami ich zasiegu przestrzennego. Tak wiec, obserwowany wzrost
»ilodci” ekstremalnych deszczy moze sie wiazaé jedynie z ich wiekszym za-
siegiem przestrzennym, bez zadnych zmian regut ich powtarzalnosci*. Omo-
wiony powyzej problem wymaga wiekszej uwagi niz mu do tej pory poswie-

3, As climate changes, the main changes in precipitation will likely be in the intensity, frequency,
and duration of events, but these characteristics are seldom analyzed in observations or models”. Tren-
berth i in. 2003: s. 1.

4 Mozna sobie wyobrazi¢ nawet taka sytuacje, Ze rejestrowana punktowo frekwencja opadéow
z danej klasy intensywnosci/czasu trwania moze wzrosnaé, nawet jesli czestos¢ proceséw je gene-
rujacych zmaleje. Wieksze znaczenie bowiem bedzie miat wzrost ich zasiegu przestrzennego.
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cano. Analizy zmian charakterystyk klimatu, ktére do tej pory koncentrowaty
sie prawie wylacznie na ich aspekcie czasowym, powinny takze uwzglednia¢
potencjalng ewolucje struktury przestrzennej. Konieczne jest zatem opracowa-
nie na podstawie archiwalnych danych wieloletnich podstawowych charakte-
rystyk tej struktury, ktére mogtyby by¢ punktem odniesienia dla testowania
mozliwosci istnienia ewentualnych trendéw ich zmian.

Celem niniejszej rozprawy jest przeprowadzenie wszechstronnej analizy
struktury przestrzennej wyselekcjonowanego zbioru wysokich opadow, kté-
rymi sa publikowane w rocznikach opadowych PIHM i IMGW z lat 1954-
-1981 maksymalne sumy dobowe (okre$lane w dalszej czesci niniejszej pracy
jako MSDO), rejestrowane dla poszczegélnych miesiecy w posterunkach
opadowych i stacjach meteorologicznych®. Pojecie , struktura przestrzenna”
jest rozumiane w sensie zdefiniowanym na gruncie geostatystyki (Chiles,
Delfiner 1999, Cressie 1993, Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997, Olea
1999, Wackernagel 2003, Webster, Oliver 2001), jako prawidlowosci zmian
zasiegu i sity autokorelacji przestrzennej analizowanej cechy.

Podjety temat ma réwniez aspekt praktyczny. Rejestracje opadéw wy-
konywane za pomocg radaréw meteorologicznych lub satelitow maja cha-
rakter posredni. Aby mozna je wykorzysta¢ do oceny rzeczywistej dostawy
wody do powierzchni ziemi musza zosta¢ skalibrowane. Wykonuje sie to
bardzo czesto z uzyciem metod geostatystycznych, na podstawie synchro-
nicznych z pomiarami teledetekcyjnymi, punktowych pomiaréw naziem-
nych (Grimes i in. 1999, Haberlandt 2007, New i in. 2001, Sun i in. 2003). Ta-
kie procedury sg miedzy innymi testowane rowniez w Polsce (Jurczyk i in.
2004, 2007). Podstawa kazdej geostatystycznej metody estymacji i symulacji
jest okreslenie w postaci parametrycznej modelu struktury przestrzennej ana-
lizowanej cechy. Stworzenie bazy danych takich modeli oraz wykazanie pra-
widlowosci ich powtarzalnoséci moze mie¢ w tym kontekscie duze znaczenie.

Autor niniejszej pracy od blisko dziesieciu lat specjalizuje sie aplikacjach
metod analizy przestrzennej do badania i rozwigzywania probleméw z za-
kresu nauk o Ziemi (Gorska-Zabielska, Stach 2008, Stach 1998, 1999, 2002a,
2002b, 2002c, 2005, 2006a, 2007c, Stach, Podsiadlowski 2000, 2001, 2002,
Stach, Tamulewicz 2003, Stach i in. 2003a, 2003b). Z tego wiasnie wzgledu,
cho¢ gtéwnym motywem podjecia tematu byla che¢ zmierzenia sie z kon-
kretnym zagadnieniem klimatologicznym, aspekt metodyczny jest trakto-
wany jako réwnie wazny. Przedstawiono bowiem w tym zakresie szereg
nowych, nie tylko na gruncie polskim, propozycji analizy przestrzennej da-
nych ekstremalnych opadéw. Autor skupil sie bardziej na szerokim, wszech-
stronnym omoéwieniu rezultatéw wykonanych obliczeni, zachowujac duza

5 Pelne oméwienie celu rozprawy znajduje sie¢ w podrozdziale 111, a szczegélowa charak-
terystyke analizowanych danych zamieszczono w rozdziale V.
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ostrozno$¢ w formutowaniu daleko idacych uogdlnier.. Powsciggliwosé
w interpretacji wynika takze z innej przyczyny. Mimo bardzo wnikliwej
kwerendy literatury tematu nie udalo sie znalezé znaczacych publikacji, kto-
re moglyby stanowi¢ punkt odniesienia do wynikéw uzyskanych w ramach
niniejszej pracy. Swiadczy to albo o oryginalnosci niniejszej rozprawy, albo
o braku zainteresowania badaczy marginalnym zagadnieniem. Problem
braku wypracowanych wzorcéw interpretacji byt jednak dla autora z jednej
strony ekscytujacym Zrédlem motywacji do intensywniejszej pracy intelek-
tualnej, ale z drugiej takze powodem wielu frustracji. Dofaczony do pracy
material faktograficzny powinien jednakze umozliwi¢ zainteresowanym ba-
daczom poglebienie i poszerzenie problematyki w tych zakresach, gdzie by¢
moze zostala ona poruszona zbyt powierzchownie. Autor ma nadzieje, ze
niniejsze opracowanie okaze si¢ takze pozyteczne z punktu widzenia prak-
tyki w takich dziedzinach, jak gospodarka wodna, ochrona srodowiska, rol-
nictwo czy planowanie przestrzenne.

Rozprawe wykonano w trakcie realizacji zamawianego projektu ba-
dawczego PBZ-KBN-086/P04/2003: , Ekstremalne zdarzenia meteorologiczne
i hydrologiczne w Polsce (ocena zdarzen oraz prognozowanie ich skutkéw dla
Srodowiska zycia cztowieka)”, kierowanego przez prof. dr. hab. Jacka Janie z
Uniwersytetu Slaskiego. Zaprezentowana w niej problematyka jest czescia re-
alizowanego przez autora znacznie szerszego tematu badawczego. Obejmo-
wal on obok analizy i modelowania struktury przestrzennej maksymalnych
sum opadéw dobowych takze estymacje i symulacje pola prawdopodobien-
stwa MSDO. Uzyskane w tym zakresie wyniki mialyby, oprécz duzych walo-
réw dla r6znych dziedzin praktyki, istotne znaczenie dla lepszego zrozumienia
mechanizméw generujacych MSDO w réznych skalach czasoprzestrzennych
oraz dla regionalizacji klimatycznej kraju. Autor rozwinat te problematyke
takze w kierunku szczegélnie go interesujagcym - probabilistycznej oceny
zmiennosci na terytorium Polski potencjatu erozyjnego ekstremalnych opa-
dow. W trakcie pracy stwierdzono jednak wkrotce, ze jej zakres tematyczny,
a przede wszystkim , objetos¢”, przekracza znacznie ramy typowej rozprawy
habilitacyjnej. Zdecydowano zatem wydzieli¢ te jej czes¢, ktora ma wiekszy
tadunek metodyczny i poznawczy, nie rezygnujac, oczywiscie, z realizacji ca-
tosci planu. Czes¢ wstepnych wynikéw zostata zresztg zaprezentowana juz na
konferencjach naukowych i opublikowana (Stach 2006b, 2006c, 2006d, 2006e,
Stach 2007a, 2007b). Zamieszczone powyzej wyjasnienie ma istotne znaczenie,
poniewaz szereg waznych decyzji metodologiczno-metodycznych podjeto
z uwagi na caly zaplanowany zakres tematu, a nie tylko zawarta w niniejszej
rozprawie jego cze$é. Z tego wzgledu czytelnik powinien poznaé¢ w ogdlnym
zarysie owo inicjalne zatozenie w celu zorientowania sie, jakie mozliwosci ono
otwiera, a jednoczesnie jakie ograniczenia wprowadzilo do sposobu opraco-
wania gléwnego problemu niniejszej rozprawy.
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II

Zarys problematyki

W $érednich szerokoéciach geograficznych, w odréznieniu od stref tro-
pikalnych, zaburzenia synoptyczne wraz z zachodzacymi w ich efekcie eks-
tremalnymi opadami, majg swoja geneze gléwnie w strefach charakteryzuja-
cych sie silnymi potudnikowymi gradientami temperatury i naprezen
baroklinicznych ponad oceanami (Hense, Friederichs 2006).

Rycina 1 prezentuje zestawienie wybranych typowych zjawisk atmosfe-
rycznych w ukladzie skal przestrzeni i czasu. Sa to procesy turbulencyjne,
chaotyczne charakteryzujace sie mozliwoscia generowania ekstremalnych
wartosci. Turbulencyjny charakter wynika z nieliniowych interakcji charak-
terystyk przepltywoéw (temperatury, predkosci, masy), jak tez majacych po-
sta¢ proceséw progowych kondensacji i parowania wody. Ekstrema zacho-
dzace w réznych skalach zazwyczaj facza sie, na przyktad:

* ekstremalne duze pionowe gradienty entropii prowadza do niestabil-
nosci konwekcyjnej w skali przestrzennej ~ 100 km. Bedaca ich skutkiem sil-
na konwekcja moze wywola¢ ekstremalne predkosci pionowe powietrza
oskali # 1 km. W obrebie tych struktur cyrkulacji pionowej moga powsta-
wac bardzo intensywne opady (takze gradu), ktére w zaleznosci od ich na-
tezenia i wydajnosci moga powodowaé powazne zniszczenia;

* olbrzymie poziome gradienty temperatur moga w érednich szeroko-
Sciach geograficznych powodowac niestabilnosci barokoliniczne w skalach
przestrzennych ~ 1000 km. Bedace ich efektem cyklony - turbulencje at-
mosferyczne - powoduja powstawanie ekstremalnych predkosci horyzon-
talnych powietrza wzdtuz ich stref frontalnych. Tarcie przypowierzchniowe
wywoluje tam silny pionowy przeplyw Scinajacy, powodujacy dynamicz-
nie indukowang turbulencje z ekstremalnymi porywami wiatru lub wichu-
rami.

W przeciwienistwie do wiatru, ekstrema opadéw wykazuja regularne
relacje czasoprzestrzenne (prawa skali), ktore sa prawdopodobnie efektem
bardziej og6lnych prawidlowosci zmiennosci czasoprzestrzennej opadow.
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Ryc. 1. Domeny czasu i przestrzeni analizy MSDO w odniesieniu do wazniejszych zja-

wisk atmosferycznych (Hense, Friederichs 2006, zmienione): 1 - bezposredni zakres prze-

strzenny danych MSDO, 2 - bezposredni zakres czasowy danych MSDO, 3 - posredni

zakres przestrzenny danych MSDO, 4 - posredni zakres czasowy danych MSDO. Dome-

ny okreslone za pomoca ,A”, ,B”, ,C” i,D” sa efektem kombinacji wyzej wymienionych
zakresow. Szczeg6lowe objasnienia w tekscie

Rycina 1 umozliwia réwniez ocene reprezentatywnosci, wykorzystanych
w niniejszej rozprawie, danych MSDO w odniesieniu do skal czasowych
i przestrzennych proceséw atmosferycznych powigzanych z powstawaniem
opadéw. W deszczomierzach o powierzchni zbiorczej 0,02 m?, usytuowa-
nych na powierzchni o rozciggtosci okoto 6,0 x 105> m, skumulowane byly
opady z okresu doby (0 + 8,64 x 104 s). Te wartosci graniczne przestrzeni
i czasu okreslaja zakres bezposredniej reprezentatywnosci danych MSDO
(powierzchnia okreslona literg A na rycinie 1). Obejmuje ona catkowicie za-
siegi proceséw turbulencji przypowierzchniowej, formowania chmur Cumu-
lus i Cumulonimbus oraz czesciowo procesy mezoskalowe (tworzenie skupien
komorek konwekeyjnych). Trzeba jednakze pamietac (patrz rozdz. V), ze rze-
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czywista rozdzielczoé¢ przestrzenna danych pluwiometrycznych jest zwia-
zana z ich zageszczeniem na analizowanym obszarze i wynosi od 1 do 3 km.
Pomiary MSDO rejestrowaly jednak réwniez efekty proceséw rozgrywaja-
cych sie w skalach czasoprzestrzennych przekraczajacych jedna dobe i roz-
ciggloé¢ terytorium Polski. Zmierzona maksymalna suma dobowa opadu
moze stanowi¢ bowiem czes¢ epizodu opadowego trwajacego wiele dni
i obejmujacego swoim zasiegiem nawet caly sektor atlantycko-europejski
potkuli pétnocnej (zakresy B, C i D na ryc. 1). Uwzglednia¢ wéwczas nalezy
mozliwo$é oddziatywan duzych struktur cyrkulacji atmosferycznej: ukla-
déw nizowych i wyzowych, a nawet fal planetarnych.

O czasoprzestrzennej zmiennosci rezimu opadowego Polski decyduja
zasadniczo procesy synoptyczne zachodzace nad europejskim sektorem
umiarkowanych szerokosci geograficznych (Stach, Tamulewicz 2005a). Na-
tura opadogenezy, dynamika jej przebiegu oraz efektywnos¢ mierzona su-
mami opadu zalezg bowiem od rodzaju uktadéw barycznych, wtasciwosci
mas powietrznych oraz proceséw na frontach atmosferycznych. Dynamicz-
ne cechy klimatu Polski sg zazwyczaj ksztaltowane przez peryferyjne czesci
nizéw i wyzoéw; trajektorie poruszania sie ich centréw znajduja sie poza
naszymi granicami. Polozenie geograficzne ukladéw barycznych, a $cislej
ich przestrzenna orientacja wzgledem obszaru Polski nadaje kierunek ru-
chom powietrza w naszym regionie, za§ wartosci poziomego gradientu cis-
nienia wplywaja na predkos¢ przemieszczania si¢ mas powietrznych.
Z kierunkiem ich naptywu zwiazany jest transport pary wodnej oraz cie-
pla. Intensywnosé opaddéw, czas ich trwania wigza sie natomiast z charak-
terem stref kontaktu réznych mas powietrznych, czyli wlasciwosciami
stref frontowych.

Opady w atmosferze sa efektem koricowym dltugiej kaskady oddziaty-
wan zachodzacych w coraz to wiekszej skali (Hense, Friederichs 2006). Ka-
skada rozpoczyna sie od interakcji pojedynczych czasteczek wody, konty-
nuowana jest w skali kropelek w chmurach i kropel opadu, a pdzniej
przechodzi na poziom matoskalowych turbulencji, chmur i zréznicowania
mezoskalowych przeplywéw stanowiacych element cyrkulacji w skalach
synoptycznych i planetarnych. To co dzieje si¢ na kazdym z wymienionych
pozioméw decyduje, czy w danym momencie czasu i punkcie przestrzeni
powstaje opad. Chmury, a wiec takze opady, maja w zwigzku z tym bardzo
ztozona i bogata strukture czasoprzestrzenna. Czes¢ z niej jest efektem przy-
jetego sposobu charakteryzowania opadéw, i wynikajacego z tego faktu, ze
nie mozna w tym przypadku méwic¢ o ekstremach rozumianych dostownie.
Sa one bowiem odnoszone do arbitralnie przyjetego interwalu czasu, w ob-
rebie ktérego dokonywana jest akumulacja opadu. Z fizycznego punktu wi-
dzenia opad to pionowy transport masy cieklej lub zamarznietej wody (przy
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zalozeniu, ze ignorowana jest jego nieciagla natura: krople deszczu, grudki
gradu, czy platki Sniegu). W standardowym systemie pomiarowym mozliwa
jest jedynie rejestracja masy skumulowanej w okreslonym przedziale czasu
i na okre$lonej powierzchni. Zaréwno 6w przedzial czasu, jak i powierzch-
nia muszg by¢ na tyle duze w poréwnaniu z rozmiarem kropli, aby zebrana
probka opadu umozliwiata doktadne okreélenie natezenia owego transportu
masy. Typowe minimalne wartoéci wynosza okoto jednej minuty i kilkaset
centymetréow kwadratowych. Swiatowa Organizacja Meteorologiczna
(WMO 1994 za: Hense, Friederichs 2006) przygotowala raport zawierajacy
zestawienie ekstreméw opadowych (Rr) z szerokiego zakresu czaséw ich
agregacji T (od 1 minuty do 2 lat: 6,0 x 10! + 6,3 x 107 s). Wahaja sie one od 38
do 40 768 mm. Relacja miedzy obiema zmiennymi ma charakter potegowy
(Rt = 6,5T9%) i jest bardzo silna (R = 99,7%). W pracy Lovejoya i Schertzer
(1995) zostato wykazane, ze przedstawiona wyzej zaleznos¢ jest powiazana
z bardziej ogdlna relacja skali opadéw wzgledem czasu (podobne prawo
skali obowigzuje w odniesieniu do przestrzeni). Mozna ja teoretycznie uza-
sadni¢ za pomoca losowego modelu ukladu kaskadowego. Jasne jest w kon-
tekscie tych danych, ze ekstremalnos¢ opadéw mozna definiowac jedynie
w odniesieniu do ustalonego czasu ich akumulacji, a takze w duzym stopniu
- geograficznie. Suma 10 mm opadu w lipcu na terenie Polski stanowi skraj-
nie wysoka wartos¢, jesli zmierzono ja w ciaggu 1 minuty. Te same 10 mm na
dobe to opad wysoki, lecz daleki od ekstremum. W skali miesigca za$ jest to
wartosc skrajnie niska.

Pierwsze dane sugerujace istnienie regularnych przestrzennych relacji
skali opublikowat w roku 1982 S. Lovejoy. Opierajac sie na analizie obrazow
satelitarnych i radarowych stwierdzil on wystepowanie silnej relacji pomie-
dzy obwodem (U) a powierzchnig (F) obszaréw chmur i opadéw. Wyrazit ja
w postaci U2 ~ FD, gdzie D = 1,35. Wykladnik D jest wymiarem fraktalnym
chmur i obszaré6w opadéw (Lynch 2007, Peitgen i in. 1997, Ratajczak 1998,
Sornette 2006). Nowsze opracowanie tego zagadnienia opublikowali w 2003
roku Hauf i Theusner (ryc. 2). Zrédtem danych byto 3258 kompozytowych
obrazéw radarowych o rozdzielczosci 2 na 2 km z 39 dni w okresach letnich
lat 1997 i 1998, kiedy nad terytorium Niemiec i sasiednich krajow (analizo-
wany obszar miat 920 na 920 km) przemieszczaly sie zimne fronty. Na obra-
zach tych zidentyfikowano okoto 140 000 , obiektow”. Srednio 28% z nich to
byty skupienia chmur (komoérek konwekcyjnych), a 72% - pojedyncze ko-
morki. Zréznicowanie tych proporcji bylo bardzo niewielkie, bo wynosito
jedynie + 3%. Ta stala relacja wskazuje na istnienie stanu réwnowagi proce-
sOw tworzenia sie skupiefi chmur w wyniku taczenia pojedynczych komo-
rek i ich zaniku. Jest to niezalezne od ilosci istniejagcych w danej chwili ko-
morek. Powierzchnia pojedynczych chmur wynosila $rednio 240 km?2. Ich
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skupienia mialy powierzchnie zréznicowang w zaleznosci od pory doby: od
2500 km? w nocy do 4500 km?2 w potudnie. Kiedy znano ilos¢ komérek two-
rzacych skupienie, mozna bylo oszacowac¢ ich srednig powierzchnie. Z obli-
czen tych wynikalo, ze komoérki stanowigce sktadniki skupiert sa okoto 2,5
razy wieksze od istniejacych samodzielnie. Ich powierzchnia w trakcie dnia
miescila sie bowiem w zakresie od 520 do 700 km2. Przyczyna tego stanu rze-
czy nie jest jeszcze znana. Autorzy cytowanej pracy (Hauf i Theusner 2003)
sugeruja, ze moze sie na to skladac efekt dwoch zjawisk. Po pierwsze, tworze-
nie skupieni najczesciej obejmuje najwieksze z izolowanych komoérek, po drugie
- po polaczeniu prawdopodobnie ulegajg one jeszcze powiekszeniu. Opisana
wyzej, bardzo istotna réznica powierzchni komoérek izolowanych i stanowig-
cych elementy skupieri zwraca uwage na znaczenie skupieri chmur.
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Ryec. 2. Relacja miedzy powierzchnig (F, km?) a obwodem (U2, km?) pojedynczych chmur

Cumulonimbus i ich skupient generujacych opady konwekcyjne na terenie Niemiec (Hauf,

Theusner 2003). Kolorem przedstawiono ilos¢ uwzglednionych chmur/skupiefi w poszcze-
golnych klasach powierzchni i obwodu. Dokladne objasnienia w tekscie
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Rycina 2 powstata na podstawie opisanych wyzej danych (Hauf i The-
usner 2003). Zakres zmiennoéci U2 wzgledem F obejmuje cztery rzedy wiel-
kosci. W zakresie pierwszego rzedu wielkosci relacja pomiedzy obiema
zmiennymi na wykresie podwoéjnie logarytmicznym jest linia prosta odpo-
wiadajaca funkcji U2 ~ FD, gdzie D = 1,359. Jest wartos$¢ bardzo zblizona do
okreslonej przez Lovejoya (1982), co sugeruje jej potencjalnie bardziej ogélne
znaczenie®. Bardziej szczegélowy oglad wykresu ujawnia jednak istnienie
nieznacznej, ale wyrazniej , krzywizny” danych. Wedlug Haufa i Theusnera
(2003) wskazywatoby to na bardziej skomplikowana zaleznos¢. Badacze ci
ustalili, Ze uzycie modelu skladajacego sie z dwoch segmentéw - jednego
dla komorek izolowanych i zlozonych z maksymalnie trzech pojedynczych
oraz drugiego dla wiekszych i bardziej zlozonych ukladéw - redukuje
znacznie rozrzut danych. Pierwszy segment ma wartos¢ D wynoszacg okolo
1,25, drugi - okolo 1,54. Wyniki te wskazywalyby ze reguly skalowania
przestrzennego nie maja charakteru uniwersalnego wymiaru fraktalnego,
ale multifraktalny (Ferraris i in. 2003). Konkluzja autoréw omawianego
opracowania (Hauf i Theusner 2003) jest stwierdzenie, ze odpowiedzialne sa
za to zaréwno istotne réznice dotyczace struktury pojedynczych komoérek
iich skupien, jak i procesy odpowiedzialne za ich powstawanie i ewolucje.
Przywotujac rozwazania przedstawione we wprowadzeniu, na temat poten-
cjalnego wptywu zmian struktury przestrzennej opadéw na ich rejestrowana
punktowo czesto$¢, mozna wskazad, ze efekt taki wywotataby na przyktad
nawet nieznaczna zmiana owych podanych powyzej wspélczynnikéw ska-
lujacych relacje miedzy powierzchnig a obwodem chmur.

Strukture przestrzenng opadéw z uzyciem réznych miar autokorelacji
przestrzennej analizowano juz wielokrotnie (Bacchi, Kottegoda 1995, Berne
iin. 2006, Ciach, Krajewski 2006, Ferraris i in. 2003, Goodrich i in. 1995,

6 Podczas przygotowywania niniejszej rozprawy do druku ukazata sie kolejna publikacja
(Lovejoy i in. 2008) podkreslajaca uniwersalnosé¢ owych relacji. O ile analizowane w poprzed-
nich pracach dane mialy zazwyczaj zasieg regionalny i waskie ramy czasowe, to cytowani po-
wyzej autorzy przeprowadzili obliczenia oparte na pomiarach wykonanych czujnikiem PR
w trakcie kolejnych pelnych 1176 okrazen satelity TRMM. Stwierdzili oni, ze stochastyczny
multifraktalny tréjparametryczny model kaskadowy wyjasnia obserwowana zmiennos¢ prze-
strzenng tlumienia sygnatu radarowego z doktadnoscig rzedu +4,6% dla skal przestrzennych
od 4,3 do okoto 30 tys. km. Wartoé¢ indeksu multifraktalnego oceniono na 1,5 oraz stwierdzo-
no, ze odbicie sygnatu moze by¢ modelowane jako czysty proces multiplikatywny, co znaczy,
ze jest on zachowany w kolejnych skalach przestrzennych. Autorzy pokazali réwniez, ze roz-
szerzenie stosowalnosci modelu do skali, w ktérej nastepuje rozdzielenie turbulencji i opadu
(ok. 40 cm w wypadku stabego deszczu) daje prognozy czestosci wystepowania mierzalnych
opadéw o zadowalajacej dokladnosci. Taki wynik stoi w wyraZnej sprzecznosci z klasycznym
ujeciem przedstawionym na ryc. 1, ktére taczy morfologie z mechanizmem zjawisk i dzieli za-
kres 4 do 20 tys. km na szereg podzakreséw, z ktorych kazdy jest zdominowany przez inny
typ zjawisk.
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Haberlandt 2007, Hauf, Theusner 2003, Joseph i in. 2000, Moszkowicz 2000,
Skaugen 1997, Yoo, Ha 2007). Jako material Zréodlowy w niektérych z nich
wykorzystywano ciagle rejestracje pluwiograficzne lub teledetekcyjne, co
umozliwialo wykonanie petnej oceny struktury przestrzennej dla opadow
o réznej wysokosci i czasie trwania.

Dobrym przykladem, waznym przede wszystkim ze wzgledéw geogra-
ficznych, jest praca Moszkowicza (2000). Autor dysponowal dwoma Zré-
dltami danych: specjalng siecia cyfrowych deszczomierzy rejestrujacych
(z korytkami wywrotnymi) oraz wynikami pomiaréw wykonanych z pomoca
radaru meteorologicznego zlokalizowanego w Legionowie pod Warszawa.
Deszczomierzy bylo 16, zlokalizowanych w odlegtosciach od 10 m do 5 km,
a najkroétszy interwal rejestracji wynosit 10 minut. Wykorzystane w pracy
obrazy radarowe mialy rozdzielczos¢ 2 na 2 km, a ich zasieg, w celu zmini-
malizowania potencjalnych bledoéw, ograniczono do 100 km. Efektem prze-
tworzenia oryginalnych wartosci tlumienia sygnatu radarowego, pozyski-
wanych co 10 minut, byly szacowane wartosci intensywnosci opadu,
okreslenie jego typu (konwekcyjny lub frontalny) oraz wektorow prze-
mieszczania sie. Cytowany autor (Moszkowicz 2000) wykorzystal w swoim
opracowaniu pomiary naziemne z jednego sezonu rocznego z wylgczeniem
5 miesiecy zimowych oraz jedynie 7 przypadkéw opadéw zarejestrowanych
za pomoca radaru. Korzystajac z danych pochodzacych z deszczomierzy,
mogt zatem przeprowadzi¢ analize struktury przestrzennej opadéw na bar-
dzo krétkich dystansach i przy pelnym spektrum czasu ich trwania. Byla
ona jednak ograniczona, ze wzgledu na liczbe i rozmieszczenie stanowisk,
poprzez zalozenie izotropowosci i maksymalny zasieg 5 km. Z kolei, obrazy
radarowe umozliwialy przeprowadzenie analizy anizotropowej osobno dla
opadéw konwekcyjnych i frontalnych, ale ich ograniczeniem byla mata licz-
ba analizowanych przypadkéw, rozdzielczos¢ przestrzenna i zasieg ograni-
czony do kilkudziesieciu kilometréw.

Zaréwno w pracy Moszkowicza (2000), jak tez w innych przytoczonych
wyzej nie dysponowano tak duzym, jak w niniejszym opracowaniu, zbiorem
danych i to wylacznie ekstremalnych opadéw. Zazwyczaj takze analiza
ograniczala sie do znacznie mniejszych obszaréw i krotszych przedzialow
czasu. Na podstawie materialu pomiarowego, ktérym dysponowano, mozna
sie byto pokusi¢ o zbadanie zmiennosci sezonowej, a po obliczeniu semiwa-
riogramow dla sekwencji wartosci progowych - takze zréznicowania w ob-
rebie poszczegolnych klas wysokosci opadéw. Nalezy jednak uwzglednic
rowniez, ze analizowane zbiory danych stanowia nierozdzielng ,mieszani-
ne” ré6znych genetycznie opadow, zarejestrowanych w réznych terminach.



I11

Cel, zakres i metody pracy

1. Cel i zakres pracy

Gléwnym celem pracy byla analiza prawidlowosci przestrzennej
i czasowej zmiennosci miesiecznych oraz rocznych maksymalnych dobo-
wych sum opadéw (MSDO).

Specyfika tych danych polega na tym, ze oprocz typowej dla opadow
niecigglosdci przestrzennej sa takze niesynchroniczne. Podana warto$¢ mie-
siecznej MSDO mogta wystapi¢ w dowolnym stanowisku w ktérymkolwiek
dniu miesigca. O ile mozna z uproszczeniem przyjmowac, ze pole sum mie-
siecznych, a zwlaszcza rocznych czy wieloletnich ma charakter ciagly, to
w tym wypadku zalozenie to nie ma uzasadnienia. Mierzone punktowo MSDO
nie s3 jednakze efektem niezaleznych, catkowicie losowych zjawisk. Kazdy
epizod opadowy trwa przez pewien czas i ma okreslony zasieg przestrzen-
ny. Istnieje zatem niezerowe prawdopodobienistwo, ze zostanie zarejestro-
wany w wiekszej liczbie stanowisk i przynajmniej w czeéci z nich bedzie za-
klasyfikowany jako okresowa MSDO. Zalozeniem metodologicznym
niniejszej pracy byla hipoteza (potwierdzona w dalszym toku postepowa-
nia), ze prawdopodobieristwo wystapienia MSDO charakteryzuje sie auto-
korelacja przestrzenng, a zatem ciggloscia przestrzenna. Logiczna konse-
kwencja takiego podejscia jest mozliwos¢ zastosowania do analizy tych
danych metod geostatystycznych (Chilés, Delfiner 1999, Cressie 1993,
Goovaerts 1997, Isaaks, Srivastava 1989, Namystowska-Wilczyriska 2006,
Webster, Oliver 2001, Wackernagel 2003, Zawadzki 2005).

Gléwny cel rozprawy byl realizowany poprzez nastepujace cele szczego-
towe:

* okreslenie gléwnych cech statystycznych analizowanych zbioréw mie-
siecznych i rocznych MSDO, a w tym takze zmienno$ci sezonowej i wielo-
letniej;
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* identyfikacje i typologie struktury przestrzennej miesiecznych oraz
rocznych MSDO;

* okreslenie charakteru i przypuszczalnej genezy zjawisk generujacych
MSDO;

* iloSciowq ocene udzialu poszczegélnych zjawisk w catkowitych roz-
miarach MSDO;

* zbadanie potencjalnej zmiennosci sezonowej struktury przestrzennej
MSDO;

* weryfikacje hipotezy o zréznicowaniu struktury przestrzennej MSDO
w réznych klasach wysokosci opadow;

* sprawdzenie, czy struktura przestrzenna MSDO wykazuje istotne ten-
dencje w calym analizowanym okresie;

* okreslenie sezonowego zréznicowania prawdopodobienstwa wysta-
pienia i wysokosci rocznych MSDO;

* zbadanie zmiennosci regionalnej terminu wystepowania rocznych
MDSO.

Ten szeroko zakrojony program wymagat wykonania wielu czasochton-
nych prac, zwiagzanych z utworzeniem i weryfikacja zrédtowej bazy danych,
selekcja i przetwarzaniem numerycznym réznorodnych podzbioréw MSDO,
a pozniej analiza oraz interpretacja uzyskanych wynikéw. Najwazniejsze
z nich to:

* analiza statystyczna zmian ilosci i rozmieszczenia przestrzennego sieci
punktéw danych w analizowanym wieloleciu;

* globalna i lokalna statystyczna charakterystyka réznorodnych pod-
zbioréw bazy danych MSDO;

* budowanie modeli wielomianowych potrzebnych do normalizacji
kazdego z 325 podzbioréw miesiecznych i rocznych MSDO;

* binarne kodowanie kazdego podzbioru wedlug 13 wartosci progo-
wych, okreslonych na podstawie empirycznych funkcji skumulowanego
rozkladu;

* maskowanie, w kazdym analizowanym podzbiorze, wartosci odstaja-
cych, zaburzajacych obraz struktury przestrzennej;

* obliczanie 325 semiwariogramoéw empirycznych danych normalizo-
wanych i 4225 danych kodowanych;

* interaktywne modelowanie matematyczne 4550 semiwariogramoéw;

* klasyfikacja uzyskanych modeli struktury przestrzennej; testowanie
istotnosci ich zréznicowania w zaleznosci od sezonu, wzglednej i bez-
wzglednej wysokosci opadéw oraz miejsca w wieloletnim ciggu pomiaro-
wymy;

* optymalizacja algorytmu interpolacji prawdopodobienistwa wystapie-
nia i wysokosci rocznych MSDO;

* interpolacja statystyk terminéw wystapienia rocznych MSDO.
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Podstawy zastosowanej metodyki przedstawiono w kolejnym podroz-
dziale (IIL.2). Szczegélowe, specyficzne dla analizowanego zbioru danych
zagadnienia metodyczne opisano w dodatkach (rozdz. X). Sposoby roz-
wigzania szeregu drobniejszych probleméw metodycznych omawiane sg
takze w rozdzialach analitycznych, wraz z prezentacja uzyskanych wyni-
kow.

2. Podstawy metodyki

2.1. Wprowadzenie

Podstawe metodyki niniejszej analizy zmiennosci przestrzennej mak-
symalnych sum dobowych opadéw na obszarze Polski stanowi geostatysty-
ka. Poniewaz w ostatnich latach ukazaly sie drukiem dwa obszerne opraco-
wania, ktére po polsku prezentowaly teorie i zastosowania tej dziedziny
statystyki przestrzennej (Namystowska-Wilczyniska 2006, Zawadzki 2005),
autor czuje sie zwolniony z obowigzku szczegélowego omoéwienia jej pod-
staw. Zostana one przedstawione jedynie w takim zakresie, jaki jest nie-
zbedny dla uzasadnienia zastosowania oraz wyjasnienia teorii i algorytmow
konkretnych, wykorzystanych w niniejszej pracy technik geostatystycznych.
Bardziej dokladnie omdéwione zostana te zagadnienia, ktére w cytowanych
wyzej pracach byly pominiete, albo potraktowane skrétowo, a maja istotne
znaczenie dla zrozumienia uzyskanych przez autora wynikéw. Niezbedne
jest przy tym uzywanie zwiezlej i jednoznacznej notacji matematycznej. We
wszystkich takich przypadkach uzywano konwencji wprowadzonej w serii
podrecznikow wydawanych przez Oxford University Press pod wspélng
nazwa ” Applied Geostatistics Series” (Deutsch, Journel 1992, 1998, Goovaets
1997).

2.2. Miary ciaglosci lub zmiennoSci przestrzenne;j

Niech z(u,), #=1, 2, ..., n okresla zbiér n wartoséci pomiaréw dowolnej
cechy z (wielkosci) dokonanych w obrebie badanego obszaru, gdzie u, ozna-
cza wektor wspélrzednych konkretnej obserwacji . W wiekszosci przypad-
kow nie sa to wartosci kompletnie losowe, co oznacza, ze pomiary wykona-
ne blizej sa zazwyczaj do siebie bardziej podobne od tych, ktére dzieli
wieksza odlegtos¢. Podobieristwo to mozna okresli¢ ilosciowo, poréwnujac
wyniki pomiaréw dla stanowisk odleglych od siebie o coraz wieksze odle-
glosci. Symbolicznie okreélane to jest jako poréwnanie dowolnej danej
z okreslonej w lokalizacji u,, czyli z(u,), z dowolna inng odlegla o wektor h,
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czyli z(u, + h). W wypadku kazdego typu probkowania poza regularnym,
wartoé¢ wektora h oznacza w rzeczywistosci pewien przedziat odleglosci’.
Na przyklad, poréwnujemy pomiary odlegte od siebie 0-1 km, 1-2 km, 2-3 km
i tak dalej®. Najprosciej mozna tego dokona¢ uzywajac wykresu kartezjan-
skiego XY. Zazwyczaj za pomoca tego wykresu przedstawia sie relacje mie-
dzy dwoma cechami (parametrami) zmierzonymi w tej samej lokalizacji
i/lub w tym samym czasie. Tym razem stuzy on do poréwnania wartosci tej
samej cechy zmierzonej w dwoch réznych lokalizacjach i w zwigzku z tym
na osi X odklada sie wartosci z(u,), ana 'Y - z(u, + h). Wykres taki nazywany
jest ,h-scattergram”, co mozna przettumaczy¢ na ,,wykres rozrzutu z przesu-
nieciem h” (Goovaerts 1997, Pannatier 1996, Zawadzki 2005). W geostatysty-
ce przyjeto okreslenie ,,ogona” (ang. tail value) dla wartosci bedacej poczat-
kiem wektora h, czyli z(u,), podczas gdy wartos¢ stanowigca jego koniec,
czyli z(u, + h), nazywana jest ,glowa” (ang. head value). Jako przyklad za-
prezentowano wykresy rozrzutu z przesunieciem dla pierwszych szeéciu
odstepow, o szerokosci 2,5 km kazdy, zbioru danych MSDO z lipca roku
1977 (ryc. 3). Pokazuja one wyraZnie, wyczuwang intuicyjnie, wtasciwosc
spadku podobieristwa wynikéw pomiaréw wraz z odlegtoscia. Na kolejnych
wykresach chmura punktéw staje sie coraz ,,szersza” - sa one bardziej odda-
lone od przekatnej symbolizujacej idealng zalezno$¢ wprost proporcjonalna.
Tradycyjnie do wyrazenia sily relacji miedzy dwoma zmiennymi uzywa sie
wspoélczynnika korelacji liniowej Pearsona, oznaczanego symbolem p. Jest
on standaryzowana (niezalezng od skali pomiarowych) forma kowariancji
obu zmiennych. W tym wypadku mozna go wyrazi¢ w spos6b nastepujacy
(Goovaerts 1997):

C(h)

2
O Oun

plh) = e[-1+1] [1]

gdzie: C(h) oznacza autokowariancje par pomiaréw oddalonych od siebie

o h (wzér [2]), natomiast o’i ol - odpowiednio wariancje podzbioru da-
nych ogona i glowy (wzory [3] i [4]):

N(h)
C(h)=ﬁh)Z[z(ua)-z(ua+h)—m_h-m+h [2]

7Przy analizie kierunkowej (anizotropowej) réwniez kierunek wektora ma charakter
przedzialowy.

8 Zeby wyraznie zaznaczy¢ charakter wektora h, ktéry nie okresla jednej konkretnej odle-
gloéci miedzy konkretng parg lokalizacji, ale ogélng réznice potozenia w przestrzeni dowolnej
pary danych, w geostatystyce nazwa sie go lag, a nie distance. Najbardziej trafnym polskim od-
powiednikiem tego pojecia jest ,odstep”, ewentualnie , przesuniecie”. W niniejszej rozprawie
stosowane bedzie najczesciej okreslenie pierwsze.
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N(h 2
5 1 ()

O-h:m;[z(ua)_m-h] [3]
ol = N(h)Z[Z (u, +h)—m, ] [4]

N(h) oznacza liczbe par danych w obrebie okreélonej klasy odlegtosci
i kierunku, a symbolami m., i m+n we wzorze autokowariangji [2] i wzorach
wariangji podzbioréw ogona [3] i glowy [4] okreslono odpowiednie Srednie
arytmetyczne obu tych podzbioréw:

1 N
:W; z(u,) [5]
m,,, :LN(h)z(u +h) [6]
N(h = °

Na wykresie (ryc. 3) wspotczynnik korelacji (autokorelacji) maleje od
0,8833 dla par punktéw nalezacych do pierwszego odstepu (0-2,5 km) do
0,6264 dla széstego odstepu (pary odlegte o 12,5-15,0 km). Obliczone, dla ko-
lejnych rosnacych odstepéw, wspétczynniki autokorelacji, przedstawione w
relacji do $redniej odleglosci par nalezacych do danego odstepu, tworza tak
zwany korelogram eksperymentalny. Rycina 4 jest przykladem takiego wy-
kresu dla danych MSDO z lipca 1977 roku. Wynika z niego, ze oprécz kilku
niewielkich wahnie¢, spadek autokorelacji nastepuje konsekwentnie do odle-
glosci okoto 150 km. Na takim dystansie nie ma juz statystycznie zadnego po-
dobieristwa wynikéw pomiaréw - wspoétczynnik korelacji oscyluje wokot zera.

Alternatywnym, i silniej ugruntowanym w literaturze geostatystycznej,
sposobem przedstawiania relacji przestrzennych jest kategoria niepodobien-
stwa (zamiast podobieristwa) pomiedzy obserwacjami, jako funkcji dzielgcej
je odleglosci. Miara éredniego niepodobieristwa jest semiwariancja, zdefi-
niowana jako polowa sredniej kwadratéw réznic wartosci cechy w lokaliza-
cjach odleglych o wektor h (Gringarten, Deutsch 2001, Goovaerts 1997, Za-
wadzki 2005):

N (h)

1
7(h) = 2N(h)2[ (u,)-2(u, +h)J [7]
Geometryczng interpretacje semiwariancji stanowi odleglos¢ dzielaca kazda
naniesiong na wykres rozrzutu z przesunieciem pare pomiaréw oddalonych
o wektor h od przekatnej wykresu (pierwszego bisektora) symbolizujacej
idealng relacje, wprost proporcjonalng miedzy poréwnywanymi cechami
(Goovaerts 1997, ryc. 5).
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Ryc. 3. Wykresy rozrzutu z przesunieciem (ang. h-scattegram) pierwszych 6 odstepow,

o szerokosci 2500 m kazdy, dla danych MSDO z lipca roku 1977. Przy wykresach podano

zakres odlegtosci, sredni odstep dla wszystkich par danych znajdujacych sie w danym

przedziale, liczbe par i wspoétczynnik korelacji liniowej pomiedzy wynikami pomiaréw.

Nalezy zwroci¢ uwage na konsekwentny spadek korelacji MSDO wraz ze wzrostem od-
stepu miedzy stanowiskami
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semiwariogram danych MSDO z lipca 1977 obliczony dla 85 prze-

dzialéw odleglosci po 2500 m. Na wykresie zaznaczono zerowy poziom autokorelacji
i wariancje proby wynoszaca 153,72, a oznaczanej w geostatystyce jako C(0) - autokowa-

Z(u + h)

z(u, +h)

riancja dla odstepu réwnego 0

d, =|z(w,)~z(u, +h)-cos45"

z(u,) Z(u)=

Ryc. 5. Interpretacja geometryczna wartosci semiwariogramu y(h), jako éredniej wszyst-
kich podniesionych do kwadratu ortogonalnych odlegtosci d, od przekatnej wykresu
(pierwszego bisektora) rozrzutu z przesunieciem (Goovaerts 1997)

28



W geostatystyce wynik pomiaru z(u,) jest interpretowany jako jedna
z mozliwych realizacji funkcji losowej FL(u,), ktéra jest w pelni charaktery-
zowana przez jej rozklad prawdopodobienistwa F(u,; z) = Prob{Z(u,) < z}. Dla
stacjonarnej FL? istnieje funkcyjna relacja pomiedzy semiwariancja a poprzed-
nio zdefiniowanymi ([1] i [2]) autokorelacja i autokowariancja (Goovaerts
1997):

[8]
oraz,
p(h)=1-—— [9]

gdzie C(0) oznacza wariancje proby.

Na wykresie (ryc. 4) semiwariogram danych MSDO z lipca 1977 roku ro-
$nie, a jego obraz jest do pewnego stopnia lustrzanym odbiciem przebiegu
korelogramu. Sa jednak wyrazne réznice. Wykres osiagga maksimum (staje
sie plaski) na dystansie okoto 80 km, a dalsze zmiany maja charakter raczej
oscylacji niz konsekwentnego wzrostu. Odleglos¢, na ktorej zachodzi stabili-
zacja semiwariancji nazywana jest zasiegiem (ang. range), a jej wartos¢ - se-
miwariancja progowa (ang. sill). Wzrost niepodobieristwa reprezentowany
przez semiwariogram nie zachodzi jednak w staltym tempie. Wykres wyka-
zuje co najmniej dwa zatlamania: jedno na dystansie okoto 9 km, drugie, sta-
biej widoczne, przy odstepie okoto 55 km. Okreéla sie je jako zasiegi czast-
kowe (ang. partial ranges), a odpowiadajace im wartosci semiwariancji jako
progi czastkowe (ang. partial sills). Swiadcza one, ze analizowana cecha (pa-
rametr) jest efektem dzialania kilku zjawisk operujacych w réznych skalach
przestrzennych (Goovaerts 1997).

Wraz ze wzrostem odstepu |h| korelacja miedzy jakimikolwiek dwoma
zmiennymi losowymi Z(u) i Z(u + h) zazwyczaj dazy do zera:

C(h)—0 dla |h|—>oo [10]
Biorac pod uwage zaleznos¢ [8], wariancja progowa (ang. sill) semiwa-

riogramu ograniczonego dazy do wariancji C(0):

9Model funkcji losowej spelnia zalozenie stacjonarnosci jesli: (1) wartoé¢ oczekiwana
E{Z(u)} istnieje i nie zalezy od lokalizacji w obrebie analizowanego obszaru, (2) dla kazdej pary
zmiennych losowych {Z(u), Z(u + h)} istnieje ich kowariancja, ktdra jest zalezna jedynie od
wektora odstepu h.
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v(h)—>C(0) dla |h| >0 [11]

Niecigglos¢ na poczatku semiwariogramu (to jest dla odstepu réwnego
zero) nazywana jest efektem nuggetowyml!? (Goovaerts 1997, Gringarten,
Deutsch 2001, Chilés, Delfiner 1999). Jego Zrédlem sa bledy pomiarowe
i/lub zmiennos¢ przestrzenna w skali mniejszej niz najkrétszy odstep po-
miaréw, uwzgledniajac w tym takze wystepujacqg w obrebie probkill.

2.3. Struktura przestrzenna
w klasach natezenia analizowanej cechy

Funkcja autokowariancji i semiwariogram to charakterystyki cigglosci
przestrzennej (lub zmiennosci) dla calego zakresu wartosci cechy. Struktura
cigglosci przestrzennej moze jednak réznic sie, zaleznie czy pod uwage bie-
rzemy rozklad punktéw danych o niskich, srednich czy wysokich warto-
Sciach (Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997). W wielu sytuacjach spotyka-
nych w $rodowisku przyrodniczym lub spoteczno-gospodarczym, losowo
wystepujace wysokie wyniki pomiaréw sa otoczone wiekszymi obszarami
o $rednich lub niskich wartosciach, ktére zmieniaja sie w sposéb ciagly
i stopniowy. Czy wartosci ekstremalne sa w przestrzeni rozproszone czy
skupione, jaki jest ich zasieg ma duze znaczenie dla wyjasniania zjawiska
oraz jakosci estymagji.

Okreslenie prawidtowosci rozkladu przestrzennego wartosci cechy z wy-
stepujacych powyzej lub ponizej ustalonego poziomu progowego zx wyma-
ga uprzedniego przekodowania kazdego wyniku pomiaru z(u,) do formy
binarnej zgodnie z ponizsza regula:

1 jezeliz(u,)<z,

0 pozatym [12]

i(UaJZk)={

Dane kodowane i(U,;z,) moga dalej by¢ analizowane przy uzyciu kazdej
z wymienionych poprzednio miar struktury przestrzennej. Po odpowiednim
zmodyfikowaniu wzoru [2] oblicza sie na jego podstawie eksperymentalna
autokowariancje kodow:

10 Zrédlem tej terminologii byty analizy zasobow z16z ztota w RPA, dokonywane w latach
piecdziesigtych XX wieku przez D. Krige'a (1951, 1952). Gléwnym powodem wystepowania
niecigglosci bylo tam losowe wystepowanie samorodkéw zlota (ang. nugget). W zwiazku
z tym w polskiej literaturze geostatystycznej uzywa sie czesto terminu ,efekt samorodka”
(Zawadzki 2005, Namystowska-Wilczytiska 2006).

UW tym przypadku zmienno$¢ w obrebie powierzchni zbiorczej deszczomierza, czyli
w skali okoto 16 cm.
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N (h)

1 . _
|(h- k) N(h) _1I(ua’zk)'l(ua+h’zk)_F-h(zk)'F+h(zk)

=F(h;z,)-F,(z) F. (2)

[13]

gdzie:
N (h) 1 N .
Fi(z) = N(h) Z (U;z)  Fa(z)= N () Z_;I(Uﬁhlzk)

Fn(zk) 1 F+n(zx) 0znaczaja proporcje (ulamek) wartosci ogona i glowy nie
przekraczajacych poziomu wartosci progowej zx. Autokowariancja kodow
okresla, jak czesto dwie wartosci tej samej cechy oddalone od siebie o wektor
h s3 jednoczesnie nie wieksze od wartosci progowej zx.

Autokowariancja kodéw podzielona przez pierwiastek z iloczynu wa-
riancji podzbioréw ogona i glowy przybiera posta¢ standaryzowang - eks-
perymentalng autokorelacje kodow:

G (h 2) e[-1,+1]

(h;z,)
\/Gh +h(zk) [14]

gdzie: U_Zh (Z )= F Z [1— F. Z ):I oznacza wariancje wartoéci kodow
ogona, a 02, ()= [1 } - wariancje wartosci kodow glowy.

Analoglczme eksperymentalny semiwariogram kodéw obliczany jest na
podstawie wzoru [7] po podstawieniu zamiast wartosci zmierzonej z(u,) jej
binarnej transformadji i(u,_;z,):

7 (hz

Wariogram kodéw (2y(h; zx) ) okreéla, jak czesto dwie wartosci analizowa-
nej cechy oddalone o wektor h znajduja sie po przeciwnych stronach wartosci
progowej z!2. Innymi stowy, 2y1(h; zr) odzwierciedla czesto$¢ przejs¢ miedzy
dwoma klasami wartosci cechy jako funkcje odleglosci (h). Im jest wiekszy, tym
mniejsza cigglos¢ przestrzenng wykazuja niskie lub wysokie wartosci.

Kowariancja i semiwariancja danych kodowanych moze by¢ przedsta-
wiona graficznie jako proporcja punktéw (par danych) znajdujacych sie w
okreslonych czesciach wykresu rozrzutu z przesunieciem (ryc. 6, Goovaerts
1997). Autokowariancja kodéw Ci(h; zx) odzwierciedla udziat par danych
(z(uy), z(ug + h)), ktére jednoczesnie nie przekraczaja wartosci progowej zk

N (h) 2

(u, +hiz,)] [15]

12 Semiwariogram wartosci kodowanych (patrz wzor 15) jest tylko wtedy niezerowy, kie-
dy i(ugzr) réWna sie 0, a i(u, + h;z) réwna sie 1, lub odwrotnie.

31



T
Z, z(u)

Ryec. 6. Autokowariancje i semiwariogram danych kodowanych mozna interpretowac ja-

ko proporcje punktéw (par danych), ktére wystepuja w okreslonych czesciach wykresu

rozrzutu z przesunieciem: autokowariancja - obszar zaszrafowany poziomo, semiwario-

gram - obszar zaszrafowany pionowo (Goovaerts 1997). Do wykonania ryciny wykorzy-

stano dane maksymalnej rocznej sumy dobowej opadu z 18 lipca 1970 roku. Na wykresie

znajduja sie wartosci dla 392 par stanowisk odleglych od siebie o 1,5-4,5 km. Wartos¢
progowa zx stanowi suma dobowa réwna 100 mm

(ryc. 6: obszar zaszrafowany poziomo). W obliczonym wariogramie kodow
2y(h; z) udzial majg jedynie te pary z(u,) i z(u, + h), ktére znajduja sie po
przeciwnych stronach ustalonej wartoéci progowej zi. Stanowi go zatem
utamek calego zbioru par dla danego odstepu, zlokalizowany na rycinie 6
w obszarze zaszrafowanym pionowo.

2.4. Przyklad analizy danych kodowanych

W celu prostego i obrazowego zilustrowania stosowanej w niniejszej
rozprawie, raczej malo znanej i wykorzystywanej, metodyki analizy danych
kodowanych postuzono sie specjalnie do tego celu przygotowanym, jedno-
wymiarowym przykladem (ryc. 7 i 8). Z catego zbioru maksymalnych opa-
déw dobowych zarejestrowanych na terytorium Polski w maju 1980 roku
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wybrano 10 stanowisk lezagcych w przyblizeniu na jednej rzednej Y w ukla-
dzie wspotrzednych 1992 (N = 326 000 + 500 m). Profil o dlugosci 370 km
rozpoczyna si¢ na zachodzie stanowiskiem Kamienna Goéra w Sudetach
Srodkowych, a koriczy na wschodzie w Piskorzynie na Wyzynie Sandomier-
skiej. Najwieksze wysokosci terenu sa na obu koricach profilu: Kamienna
Gora - 420, Walbrzych - 490 oraz Matusy Wielkie - 280 i Piskorzyn - 300 m
n.p.m. Najnizej usytuowane sa stanowiska na Rowninie Wroctawskiej (Strze-
lin, 165 m n.p.m.) oraz Réwninie Opolskiej (Dabrowka Lubiariska, Kobylno,
165 i 175 m n.p.m.). Omawiane dane zostaly wybrane gtéwnie ze wzgledu na
relatywnie duze zréznicowanie zmierzonych w maju 1980 maksymalnych
opadéw dobowych (ryc. 8). Najnizsze opady zarejestrowano w dwoch stano-
wiskach lezacych na zachodnim krancu profilu (5,5 i 4,2 mm). W kolejnych
punktach pomiarowych usytuowanych dalej w kierunku wschodnim zano-
towano coraz wyzsze sumy dobowe, z maksimum w Matusach Wielkich -
52,5 mm. Dalej ku wschodowi opady konsekwentnie malaly do wartosci 11,0
mm w Piskorzynie. Na wybranym profilu duze jest takze zréznicowanie od-
legtosci sasiadujacych stanowisk - od 7 km pomiedzy Kobylnem a Dabrowka
ELubianska do 87 km pomiedzy Piskorzynem a Koniecznem.

Procedura postepowania jest nastepujaca:

1) konstrukcja i dyskredytyzacja globalnej skumulowanej funkcji roz-
kladu (ang. cumulative distribution function = cdf, ryc. 9). Na podstawie do-
stepnych danych pomiarowych (préby) obliczana jest i wykreslana krzywa
cdf. W przedstawianym ponizej przykladzie postuzono sie¢ wszystkimi wy-
nikami pomiaréw maksymalnych sum dobowych opadéw na terenie Polski
w maju 1980. Nastepnie wybiera sie wartosci progowe stuzgce do dyskredy-
tyzacji cdf. Powinno ich by¢ jak najmniej (ze wzgledu na czasochtonno$¢ ana-
lizy), ale dostatecznie duzo, zeby uchwyci¢ najbardziej charakterystyczne
cechy rozkladu. Szczeg6lng uwage zwracac zazwyczaj trzeba na skrajne cze-
Sci krzywej, obrazujace czestos¢ wystepowania wartosci ekstremalnych. Z
drugiej strony, wybranie bardzo skrajnych wartosci progowych, na przyktad
0,01 lub 0,99, przy matym zbiorze danych pomiarowych pocigga za sobg ry-
zyko duzych probleméw z okreSleniem wiarygodnego modelu struktury
przestrzennej. W prezentowanym jednowymiarowym przykladzie dla
uproszczenia wybrano jedynie 6 wartosci progowych odpowiadajacych 20,
40, 60, 80, 90 i 95 percentylowi rozktadu MSDO na obszarze Polski w maju
1980 roku (ryc. 9);

2) utworzenie dla kazdej lokalizacji danych pomiarowych wektora da-
nych binarnych (ryc. 10 i 11). Oryginalne, ciagle dane pomiarowe przetwa-
rza si¢ do formy binarnej zgodnie ze wzorem [12]. Wartos¢ MSDO zmie-
rzona w Kamiennej Goérze (5,5 mm) jest mniejsza od najnizszego progu
(20 percentyl = 7,8 mm), dlatego po przekodowaniu uzyskujemy wektor skta-
dajacy sie tylko z jedynek (ryc. 11). W Kobylnie zanotowano 17,3 mm, a zatem
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Ryc. 11. Maksymalne sumy dobowe opadéw zarejestrowane w maju 1980 roku na anali-

zowanym profilu (ryc. 7 i 8) przekodowane na wektory danych binarnych zgodnie ze

wzorem [12] w zaleznosSci od przekroczenia wartosci progowych wyznaczonych z glo-

balnej krzywej skumulowanego rozkladu prawdopodobienstwa (percentyle 20, 40, 60, 80,
901 95%, ryc. 9)

wiecej od pierwszych trzech wartoéci progowych (20% = 7,9 mm, 40% =11,8
mm i 60% = 15,3 mm) i dlatego wektor wartosci binarnych jest nastepujacy:
0,0,0,1,1,1. Dla lokalizacji stacji Malusy Wielkie wektor ten sklada sie z sa-
mych zer, bo zmierzona tam w maju 1980 roku MSDO wynoszaca 52,5 mm
byla wieksza od wszystkich wybranych wartosci progowych.

3) obliczanie i modelowanie miar struktury przestrzennej wartosci ko-
dowanych (ryc. 12). Dla kolejnych progéw obliczane sa empiryczne miary
struktury przestrzennej, najczesciej semiwariancje danych kodowanych. Do
dyskretnych wartosci semiwariancji dopasowywane sa nastepnie funkcje
matematyczne, zgodnie z regulami liniowego modelu regionalizacji (patrz
podrozdz. II1.2.5.2). Jesli modele te maja by¢ p6zniej uzywane do estymacji
w wezlach siatki interpolacyjnej, warunkowych funkcji skumulowanego
rozkladu (ang. conditional cumlative distribition finction - ccdf) metoda krigin-
gu danych kodowanych (patrz rozdz. XI.2), nalezy na etapie modelowania
przestrzega¢ okreslonych zasad. Maja one na celu ograniczenie wystepowania
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20, 40, 60, 80, 90 1 95% - ryc. 9) maksymalnych sum dobowych opadéw na terenie Polski
w maju 1980 roku

w estymowanych ccdf btedéw relacji porzadkowych!® (ang. order relations er-
rors, Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997). W szczegolnoséci modele dla
poszczegblnych wartosci progowych powinny by¢ tworzone jako kombina-
cja tych samych modeli elementarnych, a ich parametry winny zmieniac sie
miedzy kolejnymi progami w sposéb stopniowy. W prezentowanym jedno-
wymiarowym przykladzie (ryc. 7 i 8) semiwariancje empiryczne obliczono
z kodowanych danych catego zbioru MSDO na obszarze Polski w maju 1980

13 W dowolnej lokalizacji u kazde estymowane posteriori prawdopodobienstwo [F(u;zk ‘ ()1’
musi naleze¢ do przedzialu [0,1], a seria K takich szacunkéw musi by¢ niemalejaca funkcja
wielko$ci wartosci progowej zi.
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roku (ryc. 12). Do ich modelowania (por. rozdz. 1I1.2.5.2) uzyto za kazdym
razem identycznego zestawu trzech modeli elementarnych: nuggetowego,
wykladniczego o zasiegu kilku do kilkunastu kilometréw i sferycznego
o arbitralnie przyjetym zasiegu 150 km. Zastosowane funkcje byty bardzo
dobrze dopasowane do danych empirycznych oprécz pierwszych 1-2 odste-
poéw niektorych progéw (np. od 0,6 do 0,95), gdzie ze wzgledu na mala licz-
be pomiaréw wartosci semiwariogramu byly chaotyczne. Uzyskane modele
(ryc. 12) wyraznie pokazuja odmienno$¢ struktury przestrzennej dla MSDO
o réznej wysokosci. Wzgledny udziall* semiwariancji nuggetowej byl naj-
mniejszy przy niskich opadach (percentyl 40 i 20 - odpowiednio 0,007
10,07), a osiaggal maksimum przy najwyzszych progach (percentyl 90 i 95 -
odpowiednio 0,234 i 0,1). Zasieg pierwszej struktury byl najwiekszy przy
percentylu 80 (23,5 km), nieco mniejszy przy opadach najwyzszych (20,5
oraz 18,5 km), a najmniejszy (13,5 km) przy pierwszym i drugim progu.
Opady najnizsze (20 i 40 percentyl) charakteryzowaly sie najwiekszym gra-
dientem spadku podobieristwa wraz z odlegtoscig, najwyzsze (95 percentyl)
- najmniejszym.

2.5. Modelowanie struktury przestrzennej danych

W niniejszej pracy modelowanie struktury przestrzennej byto zasad-
niczym czynnikiem decydujacym o jakosci wszystkich najwazniejszych jego
wynikéw?5. Z drugiej strony, liczba modeli, jakie trzeba bylo opracowag,
zmuszala do szukania takiego rozwigzania, ktére umozliwiatoby uzyskanie
dobrych wynikéw w rozsadnym czasie. Dlatego, problematyke te przedsta-
wiono w niniejszym podrozdziale bardzo szeroko.

2.5.1. Wprowadzenie do problematyki
modelowania struktury przestrzennej

Wszystkie geostatystyczne algorytmy estymacji i symulacji prze-
strzennej wymagaja podania w matematycznej (parametrycznej) formie mo-
delu struktury przestrzennej analizowanej cechy (Goovaerts 1997, Deutsch,
Journel 1998, Isaaks, Srivastava 1989). Nie moga to by¢ po prostu wartosci
takich empirycznych miar struktury przestrzennej, jak kowariogram, kore-
logram, czy semiwariogram. Przyczyn jest kilka.

14 Poréwnania dokonuje sie po standaryzacji polegajacej na podzieleniu kazdej wartosci
semiwariogramu empirycznego i modelowego przez wariancje danych kodowanych analizo-
wanego zbioru.

15 Wyniki modelowania zamieszczono na dotaczonym dysku DVD (patrz zatacznik XII.2).
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W macierzach krigingowych dla kazdego oczka siatki interpolacyjnej
(patrz dodatek X.2) potrzebne sa wartoéci kowariancji pomiedzy danymi
pomiarowymi znajdujacymi sie¢ w sasiedztwie szukania (ang. data covarian-
ces) oraz kowariancji danych do lokalizacji estymowanej nieznanej (ang. da-
ta-to-unknown covariances). Oznacza to, ze musza one by¢ mozliwe do okre-
Slenia dla dowolnej kombinacji odlegtosci i kierunku. Wszystkie za$
wymienione wyzej miary empiryczne autokorelacji przestrzennej sa dys-
kretne, czyli nieciggte, obliczane bowiem jako $rednie przedziatowe (odste-
py odleglosci i sektory kierunkéw). W estymacjach potrzebne sa tez czesto
wartosci kowariangji dla odlegtosci i kierunkéw, dla ktorych nie ma danych
empirycznych. Nie bywa jednak stosowane, wydawaloby sie najprostsze,
rozwiazanie, to jest interpolacja i ekstrapolacja kowariancji empirycznych.
Sktadaja sie na to z kolei dwie przyczyny.

Po pierwsze, empiryczne miary struktury przestrzennej stanowia staty-
styki obliczane z proby i jako takie sg tylko przyblizeniem relacji przestrzen-
nych w calej populacji. Przy zalozeniu, ze dysponuje sie danymi niezawiera-
jacymi bledéw, ich wiarygodnos¢ jest uzalezniona z jednej strony od
wielkosci i reprezentatywnosci préby, a z drugiej - od skali zmiennosci ana-
lizowanej cechy (Webster, Oliver 2001). Zawsze dochodzi jednak trzeci ele-
ment, jakim sg nieuniknione btedy, zaréwno pomiaru cechy, jak i okreslenia
lokalizacji stanowiska, gdzie pomiar zostal dokonany. Zazwyczaj analizo-
wane sg proby stanowiace milionowe, miliardowe lub nawet mniejsze czesci
calej populacjil®, a zalecenie ich losowosci czesto nie jest w pelni spetnione.
Wszystkie wymienione czynniki, a takze czulos¢ stosowanych zazwyczaj
miar struktury przestrzennej na naturalnie wystepujace warto$ci anomalne
(por. dodatek X.5) powoduje, ze ich wykresy sa czesto chaotyczne i nie od-
zwierciedlaja wiarygodnie stosunkéw istniejacych w calej zbiorowosci. Ma-
tematyczny model moze przynajmniej zredukowac znaczenie pierwszej
z wyzej wymienionych wad, wygladzajac chaotyczne fluktuacje danych em-
pirycznych.

Druga przyczyna jest natury ,wewnetrznej” i wigze si¢ z matematyczna
forma estymatora krigingowego. Jak wspominano poprzednio (por. rozdz.
I11.2.2), estymowane lub symulowane wartosci sa w geostatystyce traktowa-
ne jako zmienne losowe bedace liniowa kombinacja innych znanych zmien-
nych losowych. Wariancja za$ jakiejkolwiek liniowej kombinacji Y zmien-
nych losowych Z(u,), u, € A jest wéwczas liniowa kombinacja wartosci
kowariancji owych zmiennych i musi by¢ nieujemna (ang. non-negative):

16 W niniejszym opracowaniu (por. rozdz. V) korzystano z wynikéw pomiaréw w $rednio
2485 lokalizacjach na powierzchni 319 114 km? (319,114 x 10° m?). Poniewaz powierzchnia
zbiorcza standardowego deszczomierza czy pluwiografu siega 200 cm?, to érednia sumaryczna
powierzchnia préby MSDO, ktéra dysponowano wynosita 49,6 m2. W stosunku do calej popu-
lacji stanowi to 1,554 x 1010, a zatem dziesieciomiliardowa jej czesé.
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Var {Y}

var[$ 22 (u,)}
ZZAZC(U ~u,) = 0

a=1 p=1

[16]

dla jakiejkolwiek z wybranych n lokalizacji u, € A i dla jakiejkolwiek wagi
Ae. Spelnienie tego warunku jest mozliwe tylko przy zastosowaniu takich
funkcji kowariancji C(h), nieparametrycznych czy parametrycznych, ktore sa
pozytywnie polowicznie okreélone (ang. positive semidefinite). Stosowanie in-
terpolowanych/ekstrapolowanych wartosci empirycznych miar struktury
przestrzennej nigdy nie gwarantuje, ze obliczenia estymacji/symulacji da-
dza jakikolwiek wynik. Gwarancje taka mozna mie¢ jedynie przy zastoso-
waniu modelu matematycznego o takiej postaci, ktory jest z gory pozytywnie
polowicznie okredlony (Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997, Zawadzki
2005). Modele takie okresla sie jako dozwolone (ang. permissible).

2.5.2. Proste i ztozone, dopuszczalne funkcje uzywane
przy modelowaniu struktury przestrzennej

W literaturze geostatystycznej (Bleines i in. 2007, Chiles, Delfiner 1999,
Cressie 1993, Olea 1999, Webster, Oliver 2001) podawane jest w sumie kilka-
nascie funkcji spelniajacych warunek pozytywnej polowicznej okreslonosci.
Nie wszystkie jednak moga by¢ stosowane bez ograniczeri - na przyklad do-
tyczacych liczby wymiaréw przestrzeni danych. W praktyce wykorzysty-
wane jest jedynie kilka z nich, ktére zapewniaja w wiekszosci przypadkow
bardzo dobre lub dobre odwzorowanie struktur przestrzennych spotyka-
nych w §rodowisku. Decyzja o wykonywaniu w ramach catego projektu ba-
dawczego estymacji pola prawdopodobiefistwa MSDO metoda krigingu
wartosci kodowanych (ang. Indicator Kriging, IK) i jego symulacji metoda p-
pola (ang. p-field), przy wykorzystaniu programu IKSIM (Ying 2000), miata
rowniez konsekwencje dotyczace modelowania struktury przestrzennej
(patrz dodatek X.2). We wspomnianym bowiem programie komputerowym
dopuszczalne sa jedynie cztery wymienione i opisane nizej oraz przedsta-
wione na rycinie 13A dozwolone modele struktury przestrzennej danych.

* Model nuggetowy?” (ang. nugget effect model):

0, jezeli h=0
h) = 17
9(h) {CO, poza tym [17]

17 Jak wspomniano, w polskiej literaturze (Zawadzki 2005, Namystowska-Wilczyniska
2006) stosowany jest termin model , efektu samorodka”.
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Ryc. 13. Podstawowe modele semiwariograméw wykorzystywane do opisu struktury

przestrzennej maksymalnych sum dobowych opadéw oraz estymacji i symulaciji ich pola

prawdopodobieristwa (A). Przyklad zlozonego (zagniezdzonego) modelu semiwario-

gramu skladajacego sie z trzech modeli podstawowych: nuggetowego, wyktadniczego

i sferycznego (B). Na wykresach zaznaczono podstawowe parametry modeli: wariancje

progowa (C, sill), wariancje sktadowych (C,, partial sills), zasieg (a, range), zasiegi sktadowych
(ax, partial ranges)

* Model sferyczny (ang. spherical) o zasiegu a:

h C- 15-E—O 5. E 3 jezeli h<a
): ] a ) a 7 J - [18]

g(h)=C-Sph(—
a

C, poza tym

41



* Model wykladniczy (ang. exponential) o ,praktycznym”18 zasiegu a:

g(h)=C-Exp (gj =C -{1—exp(%hﬂ [19]

* Model gaussowski (ang. gaussian) o ,praktycznym” zasiegu a:

g(h)=C -ll—exp{—(%)ﬂ [20]

gdzie: Cy oznacza wariancje nuggetowa, C - wariancje progowa (ang. sill), a
- zasieg lub zasieg ,praktyczny” (ang. range, practical range), zas h - odle-
glos¢ (odstep, ang. lag).

Zastosowanie modelu nuggetowego ([17], ryc. 13A) oznacza w praktyce
stwierdzenie braku autokorelacji zjawiska. Wariancja procesu jest stala dla
kazdej odleglosci wigekszej od zera. Poniewaz wigkszo$¢ parametréw $ro-
dowiskowych jest w jakiejs skali przestrzennej ciggta, koniecznos¢ uzycia te-
go modelu oznacza zazwyczaj, ze odstep probkowania byl wiekszy niz za-
sieg autokorelacji. Inng mozliwo$¢ stwarza istnienie zjawiska w 100%
losowego, nieciaglego, ktérego charakterystyki zmieniaja gwaltownie przy
przejsciu z jednego punktu do drugiego. Obrazem symulacji bezwarunko-
wej z uzyciem tego modelu jest, zgodnie z terminologia stosowana w anali-
zie serii czasowych, ,bialy szum”, podobny do obserwowanego na ekranie
telewizora (lampy katodowej), do ktérego nie dociera zaden sygnat?®.

Model sferyczny ([18], ryc. 13A) moze by¢ stosowany w 1, 2 i 3 wymia-
rach, i jest jednym z najczesciej stosowanych w geostatystyce do charaktery-
styki struktury przestrzennej. Daje on reprezentacje cech ciaglych, ktére ma-
ja podobna rozciaglosé, a ich zmiennos¢ ma charakter przeplatajacych sie
nieregularnych platéw z wysokimi i niskimi wartogciami. Srednia $rednica
owych platow jest reprezentowana przez zasieg modelu. Model sferyczny
ma w poczatkowym odcinku charakter funkcji liniowej o nachyleniu 3C/2a.

Podobnie czesto wykorzystywany jest model ujemnie wyktadniczy ([19],
ryc. 13A). Funkcja ta osigga wariancje progowa asymptotycznie i dlatego nie
ma skoriczonego zasiegu. Zamiast niego podawany jest tak zwany zasieg
»praktyczny” lub , efektywny”, zdefiniowany jako odleglos¢, na jakiej model
osigga 95% wartosci wariancji progowej. Model wyktadniczy ma réwniez li-
niowy charakter w fazie poczatkowej, ale o wiekszym nachyleniu niz w
przypadku sferycznego: C/a. Funkcja ta odgrywa bardzo wazna role teore-
tyczng. Stanowi bowiem istote losowosci w ujeciu przestrzennym. Jest to
semiwariogram proceséw autoregresyjnych pierwszego rzedu i proceséw

18 Pojecie zasiegu praktycznego jest wyjasnione w dalszej czesci tekstu.
19 Model nuggetowy opisuje réwniez pewne mikrostruktury regularne typu mozaiki (por.
Chiles, Delfiner 1999, ryc. 15, s. 53).
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Markowa. Mozna sie spodziewac¢ semiwariogramu wykladniczego wow-
czas, kiedy gléwnym Zrédlem zmiennosci cechy jest wystepowanie odmien-
nych typéw systemoéw, a granice miedzy typami wystepuja losowo zgodnie
z procesem Poissona. Przykladem moze by¢ sytuacja, kiedy zmiennos¢ prze-
strzenna pewnej cechy gleb, na przyklad odczynu, jest uwarunkowana
glownie réznicami pomiedzy typami gleb. Inaczej méwiac, jest to semiwa-
riogram cech cigglych, ktérych struktury maja zasieg losowy.

Ostatni z wykorzystywanych, dopuszczalnych, modeli - gaussowski
([20], ryc. 13A) - réwniez osiaga poziom wariancji progowej asymptotycz-
nie, dlatego, jak w poprzednim przypadku, zasieg praktyczny definiowany
jest jako odleglos¢, dla ktérej wartos¢ semiwariancji wyliczona z modelu
osiaga 95% wariancji progowej. Model gaussowski odréznia sie od dwoch
wymienionych poprzednio przede wszystkim parabolicznym ksztaltem w
poczatkowym odcinku. Oznacza to, ze ,dotyka” on osi z zerowym nachyle-
niem. Stanowi to granice zmiennosci losowej, przy ktérej w rzeczywistosci
istnieje wartos¢ stata i podwoéjnie rézniczkowalna (Wackernagel 2003). Mo-
del ten ze wzgledu na swo6j deterministyczny charakter daje w wielu przy-
padkach nierealistyczne wyniki estymacji i zazwyczaj nie moze by¢ stoso-
wany samodzielnie. Jego uzycie jest czasami uzasadnione przy analizie
przestrzennej i prognozowaniu parametrow o bardzo regularnej i fagodnej
zmiennosci przestrzennej, na przyklad poziomu woéd gruntowych w obsza-
rach o matlo zr6znicowanej rzezbie i jednolitej budowie geologicznej.

W wielu sytuacjach, w celu doktadnego odwzorowania ksztaltu semiwa-
riogramu empirycznego konieczne jest polaczenie dwoch lub wiekszej liczby
modeli podstawowych g(h). Problem tkwi w tym, ze nie wszystkie kombi-
nacje dopuszczalnych modeli daja w efekcie funkcje dopuszczalng, to zna-
czy z nieujemng wariancja. Najprostszym sposobem utworzenia modelu
dopuszczalnego jest stworzenie najpierw funkcji losowej. Semiwariogram
takiej funkcji jest z definicji dopuszczalny. Praktycznie rzecz biorac, ko-
nieczne jest spelnienie dwoéch warunkéw tak zwanego liniowego modelu
regionalizacji?® (ang. linear regionalisation model):

1) wszystkie uzyte w modelu ztozonym podstawowe funkcje gi(h) musza
by¢ dopuszczalne,

2) wariancja progowa b kazdego podstawowego modelu semiwario-
gramu musi by¢ dodatnia [21], a woweczas:

n)=Lel[z(u)-z(u+h)T
r(n)=5E{[z(w)-Z(u+n)]| ”

b'g,(h) z b'=(a')220

L
1=0
20 Oczywiécie, pojecie to nie ma nic wspdlnego z regionalizacja w sensie nauk geograficznych.
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Model ztozony y(h) w takiej sytuacji jest wyrazony jako pozytywna li-
niowa kombinacja podstawowych modeli semiwariograméw gi(h). W litera-
turze przedmiotu (Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997) popularna jest je-
go takze alternatywna nazwa: nested model, czyli model zagniezdzony.
Rycina 13B prezentuje przyklad takiego modelu, skiadajacego sie z trzech
modeli podstawowych: nuggetowego, wykladniczego i sferycznego. Oprocz
kilku wyjatkéw wszystkie z okolo 4800 opracowanych w niniejszej pracy
modeli struktury przestrzennej mialy charakter zlozony, zawierajagc mini-
mum dwa elementy (w tym nuggetowy), a maksimum - pie¢. Zlozona
struktura przestrzenna analizowanej cechy (w tym wypadku MSDO),
Swiadczy, ze jest ona efektem dzialania kilku proceséw operujacych
w réznych skalach.

2.5.3. Specyfika matematycznego modelowania
struktury przestrzennej

Modelowanie matematyczne struktury przestrzennej nie jest, jakby sie
wydawatlo, nawet przy aktualnym poziomie mocy obliczeniowej kompute-
row osobistych, zagadnieniem tatwym. Wrecz przeciwnie, automatyczne al-
gorytmy zdaja egzamin jedynie przy izotropowych, i to raczej najprostszych,
przypadkach. Préby stworzenia takich uniwersalnych procedur podejmo-
wane sa od ponad 30 lat bez wiekszego powodzenia (Webster, Oliver 2001).
W modutach modelowania struktury przestrzennej w wiekszosci dostep-
nych programéw geostatystycznych dokonuje sie tego na drodze manualnej
lub pétautomatycznej, przy czym i w tym drugim przypadku operator ma
catkowitg kontrole nad przebiegiem obliczer, tacznie z mozliwoscig catko-
witego wylaczenia ,automatyki” i/albo ,recznej” modyfikacji wynikow.
Tam, gdzie stosuje si¢ wariant w 100% manualny, operator obserwujac na
ekranie wykres semiwariogramu empirycznego (albo innej miary struktury
przestrzennej), wybiera podstawowe sktadowe modelu: liczbe, typ i nastep-
stwo struktur elementarnych, a nastepnie metoda préb i btedéw optymali-
zuje ich parametry: zasieg, wariancje czastkowe, kierunek i stopier anizo-
tropii. W procedurach pétautomatycznych drugi wymieniony wyzej etap, to
jest optymalizacja parametréw, odbywa sie w mniejszym lub wiekszym
stopniu automatycznie. Jesli operator nie jest zadowolony z koficowego wy-
niku, moze dokona¢ jego modyfikacji, caly czas obserwujac efekt swoich
dziatari na ekranowym wykresie. Ten element procedury geostatystycznej
jest bardzo czesto krytykowany ze wzgledu na subiektywizm. Bywa jednak,
ze moze to doprowadzi¢ do radykalnego polepszenia wynikéw estymacji
lub symulacji. Zwigzane jest to bowiem z mozliwoscia uwzglednienia wie-
dzy a priori, wiedzy eksperta, o naturze zmiennosci przestrzennej zjawiska,
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ktére wygenerowalo obserwowany rozklad analizowanej cechy (Goovaerts
1997). Dane pomiarowe ze wzgledu na mala probe, czy bledy pomiarowe,
moga tych relacji nie wykazywaé. Kiedy na przyklad zadaniem jest estyma-
cja skazenia gleb wokot emitora, jakim moze by¢ komin elektrowni cieplnej,
wiemy, ze musi ona wykazywac anizotropie o kierunku i rozmiarach uza-
leznionych od lokalnego rezimu wiatréw. Wiedze te mozemy w trakcie mo-
delowania wykorzysta¢, ,wymuszajac” uwzglednienie anizotropii.

Oprécz probleméw merytorycznych wada recznego i pétautomatyczne-
go modelowania struktury przestrzennej jest takze jego czasochtonnosé, co
bylo szczegélnie istotne w kontekscie niniejszej pracy. Opracowanie jednego
ztozonego, anizotropowego modelu moze trwac wiele minut. W trakcie prac
ze zbiorami danych miesiecznych i rocznych MSDO wykonano ich blisko
4800.

2.5.4. Kryterium jakosci dopasowania modelu

Zaréwno przy recznym, jak i automatycznym modelowaniu struktury
przestrzennej potrzebne jest obiektywne kryterium jakosci dopasowania
modelu do danych empirycznych. W pierwszym przypadku ma ono charak-
ter pomocniczy. Operator moze, ale nie musi, opierajac si¢ na obliczanych
po kazdej wprowadzonej przez niego zmianie w parametrach modelu, war-
todciach owego kryterium, dazy¢ do optymalizacji wyniku. Optymalizacja
automatyczna musi by¢ dokonywana w odniesieniu do precyzyjnie zdefi-
niowanego jej celu, ktérym zazwyczaj jest minimalizacja albo maksymaliza-
cja wartosci jakiejs funkcji. Konieczne jest rowniez podanie warunku zakon-
czenia obliczenn - zazwyczaj dokonywanych metoda kolejnych przyblizer
(iteracyjnie). Najczeéciej w geostatystyce stosowanym kryterium dopasowa-
nia modelu do danych empirycznych jest Wazona Suma Kwadratéw (ang.
Weighted Sum of Squares, WSS, Cressie 1985, 1991, Jian i in. 1996, Pardo-
Igazquiza 1999) réznic pomiedzy eksperymentalnymi 7(h,) a modelowa-

nymi y(h, ) wartoéciami semiwariogramu:

K
wss =2 a(h,)-[7(0)-r(n)] [22]
k=1
Waga w(h,) przypisana do kazdego odstepu hy jest zazwyczaj propor-

cjonalna do liczby N(hi) par danych, ktére s3 uwzgledniane w obliczeniu
wartoéci semiwariogramu empirycznego 7(h, ). Podstawa takiego rozwia-
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zania jest zaloZenie, Ze wiarygodnos¢ semiwariogramu empirycznego wzra-
sta wraz z wielkoscia proby. Nie jest to jednakze jedyny wariant wagi w kry-
terium WSS. Inny, réwnie czesto stosowany, przywigzuje wieksze znaczenie
do semiwariograméw obliczanych dla pierwszych odstepéw?!, poprzez po-
dzielenie liczby par danych przez podniesiona do kwadratu warto$¢ mode-

N (hy)

lu: ———%. W innych podejsciach wiarygodnoé¢ statystyczng wartosci
[7 ()]

semiwariogramu empirycznego ocenia si¢ nie poprzez liczbe par danych,
ktéra postuzyla do jego obliczenia, ale poprzez zréznicowanie indywidual-
nych wartosci réznic obliczonych dla kazdej pary: male zr6znicowanie - du-
za wiarygodnoéé. Waga WSS jest woéwczas odwrotnie proporcjonalna do
odchylenia standardowego indywidualnych wartosci réznic. Na koniec
omawiania tego zagadnienia nalezy wspomnie¢, ze metoda WSS, jakkolwiek
najbardziej popularna, nie jest jedynym rozwigzaniem problemu automa-
tycznego dopasowania parametréw modeli struktury przestrzennej. Stoso-
wane s3 réwniez algorytmy tzw. maksymalnej wiarygodnosci (ang. maxi-
mum likelihood, ML ) lub ograniczonej ML (ang. restricted ML, REML), gdzie
model tworzony jest bezposrednio na podstawie surowych wartosci réznic
(Dietrich, Osborne 1991, Pardo-Igtazquiza 1997, 1998, Zimmerman 1989). Po-
niewaz jednak bazuja one na zalozeniu rozkladu normalnego, ich oszaco-
wania sg czesto obcigzone. Obliczenia wykonywane metodami ML i REML
sa takze stosunkowo wolne przy duzych prébach (Olea 1999).

2.5.5. Optymalizacja modelu struktury przestrzennej

Z poélautomatycznym i recznym konstruowaniem zlozonego (za-
gniezdzonego) modelu struktury przestrzennej wiaze sie jeszcze jeden istot-
ny problem - niepewnosci co do wyboru optymalnej liczby i kombinacji
funkcji podstawowych (elementarnych). Z jednej strony model powinien
by¢ jak najlepiej dopasowany do danych eksperymentalnych, z drugiej zas
wiadomo, zZe ich niewielkie fluktuacje moga by¢ zupelnie przypadkowe. Za-
gadnienie to mozna rozpatrywac¢ w dwoch kontekstach. Pierwszy z nich ma
charakter optymalizacyjny drugi - praktyczny.

Z praktycznego punktu widzenia najlepszym modelem jest nie ten naj-
lepiej dopasowany do danych obserwacyjnych, ale dajacy najbardziej do-
kladna prognoze. Budujac model rzadko dysponuje sie taka liczba danych,

21 Jakoé¢ estymacji zalezy gléwnie od poprawnego okreslenia ,ksztattu” modelu u jego
poczatku, natomiast semiwariancje empiryczne pierwszych odstepéw obliczane sa zazwyczaj
na podstawie znacznie mniejszej ilosci par punktéw niz dalsze.
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ktéra umozliwia dokonanie niezaleznej jego walidacji - poréwnania rze-
czywistych wartosci analizowanej cechy z prognozowanymi na jego pod-
stawie. Dlatego, zazwyczaj w geostatystyce stosuje sie uproszczona metode
testowania jakosci modelu, zwana kroswalidacja (Davis 1987, Goovaerts
1997, Webster, Oliver 2001). Polega ona na wykonywaniu sekwencyjnie n es-
tymacji dla kazdej lokalizacji z posiadanego zbioru danych, z wylaczeniem
kazdorazowo w trakcie obliczerr zmierzonej w tym miejscu wartosci cechy.
Wykonany szacunek jest oparty na pozostatych w puli danych (n - 1) i mo-
delu opracowanym na podstawie wszystkich n danych. W efekcie, dla kaz-
dego z n punktéow pomiarowych dokonuje sie poréwnania rzeczywiscie
zmierzonych wartosci analizowanej cechy z prognoza. Uzywajac réznych syn-
tetycznych miar jakosci estymacji, jak na przyklad sredni btad (ME), pierwia-
stek Sredniego bledu kwadratowego (RMSE), czy wspotczynnik korelacji (r),
wykonuje si¢ poréwnania alternatywnych modeli i wybiera najlepszy. Nalezy
jednakze podkresli¢, ze kroswalidacja nie jest technika w pelni obiektywna
i dajaca catkowicie wiarygodne wyniki. Jej stabos¢é polega na uzywaniu na
wszystkich etapach obliczertr (budowy modelu, estymacji/walidacji) tych sa-
mych danych, a oceny bledéw dotycza tylko lokalizacji pomiarowych, a nie
najbardziej interesujacych miejsc, w ktérych pomiaréw nie wykonano.

Optymalizacyjne podejscie do zagadnienia budowy ztoZonego modelu se-
miwariancji opiera sie idei, ze musi istnie¢ rownowaga pomiedzy prostota mo-
delu, a wiec takze fatwoscia wykonywanych na jego podstawie estymacji, a ja-
koscia jego dopasowania do danych eksperymentalnych. Polepszenie modelu
poprzez minimalizacje kryterium WSS moze sie dokonywa¢ praktycznie w nie-
skoriczonosé, jesli zwiekszac sie bedzie liczba funkcji elementarnych. Jednakze,
kolejne komplikowanie jego postaci skutkuje coraz mniejszym przyrostem jako-
Sci dopasowania, dlatego wazne byloby ustalenie kryterium, ktére umozliwito-
by w obiektywny i powtarzalny sposéb zachowanie proporcji miedzy daze-
niem do prostoty modelu a wiernoscia odwzorowania wynikéw pomiaréw.
Webster i McBratney (1989) zaproponowali zastosowanie do tego celu kryte-
rium informacyjnego Akaike (ang. Akaike Information Criterion, AIC, [23]):

AIC ={nln(2_”j+n+2}+nlnR+2p [23]
n

gdzie: n jest liczba punktéw na wariogramie, p iloscig parametréw modelu, a
R stanowi érednig podniesionych do kwadratu réznic pomiedzy wartoscia-
mi eksperymentalnymi a modelem. Do dalszego etapu procedury geostaty-
stycznej wybiera sie ten model, dla ktérego AIC jest najmniejsze. Fragment
wzoru [23] znajdujacy sie w nawiasie jest staly dla kazdego konkretnego
semiwariogramu, dlatego mozna go uprosci¢ do postaci [24]:

AIC=nInR+2p [24]
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Minimalizacja kwadratow odchylen (WSS) zmniejsza wartos¢ R, lecz jesli
dalsze jego obnizanie dokonuje sie jedynie poprzez zwiekszanie p, to w
pewnym momencie spadek AIC zostaje zatrzymany.

Zastosowane oprogramowanie (patrz dalej), ale przede wszystkim nie-
spotykana w typowych opracowaniach geostatystycznych liczba modeli,
ktére trzeba bylo przygotowad, uniemozliwialy rutynowe wykonywanie
oceny ich optymalnosci. Przy czym, rzadko wystepowala taka potrzeba,
szczegodlnie w odniesieniu do semiwariograméw danych znormalizowanych
(patrz dalej w tym podrozdziale). W wigkszosci przypadkéw uktad punk-
tow byl bowiem bardzo regularny, a odstepy pomiedzy kolejnymi zatama-
niami krzywej na tyle duze, ze nie bylo watpliwosci, ktére z podstawowych
funkcji nalezy uzy¢. Wiecej probleméw byto z niektérymi semiwariogra-
mami danych kodowanych, co szczegélowo opisano dalej w ponizszym
podrozdziale. Trzeba wyraznie podkresli¢, ze jakkolwiek w ocenie autora
znaczenie optymalizacji przy modelowaniu struktury przestrzennej w kon-
tekécie analizowanych w niniejszej pracy zbioréw danych nie jest duze, to
jednak ten problem istnieje i nie zostat rozwigzany. Bedzie to tematem osob-
nego opracowania.

Przedstawiony powyzej obraz modelowania struktury przestrzennej
byl paradygmatem geostatystyki przez ostatnie 40 lat. W kazdym dostep-
nym oprogramowaniu realizujagcym funkcje geostatystycznej estymacji,
symulacji badZ optymalizacji wymagane jest podanie przez operatora mo-
delu struktury przestrzennej w postaci parametrycznej. Prawdopodobnie
ulegnie to w najblizszym czasie zmianie. Pojawila si¢ bowiem idea pomi-
niecia tradycyjnego sposobu budowy tego modelu - nieparametryczna al-
ternatywa umozliwiajaca automatyzacje i obiektywizacje procedury (Yao,
Journel 1998). Sprowadza sie to do transformacji eksperymentalnych map
korelacji (lub kroskorelacji) do map gestosci spektralnej przy uzyciu szyb-
kiej transformaty Fouriera (FFT). Owe mapy gestosci spektralnej sa nastep-
nie wygladzane przy zastosowaniu ograniczerr dodatniosci i sumowania do
jednosci. Przeprowadzana nastepnie transformacja zwrotna przez odwrot-
noé¢ FFT daje w efekcie dozwolone, pozytywnie potowicznie okre$lone ma-
py korelacji. Dzieki tej metodzie , prawidlowe” i praktycznie uzyteczne ma-
py korelacji uzyskuje sie automatycznie, bez koniecznosci analitycznego
tworzenia modelu struktury. Potrzebne do obliczenn estymacji/symulacji
wartoéci kowariancji dla dowolnej odleglosci i dowolnego kierunku uzy-
skiwane sg z tych map przez interpolacje lub ekstrapolacje. Trudnos¢ we-
ryfikacji w przestrzeni danych surowych warunku potowicznej pozytyw-
nej okreslonosci jest usunieta, poniewaz w domenie czestosci jedynym
wymogiem jest pozytywnos¢ uzyskanej funkcji gestosci i jej sumowanie do
jednosci.
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2.5.6. Modelowanie struktury przestrzennej MSDO
w programie ISATIS

Modelowanie struktury przestrzennej calych?? analizowanych zbio-
row miesiecznych i rocznych MSDO wykonywano w programie ISATIS
(Bleines i in. 2007), metoda pélautomatyczng. Zdecydowano sie¢ na prze-
prowadzenie jedynie analizy izotropowej, co bardzo ja utatwilo i przyspie-
szylo (por. dodatek X.4). Automatyczna procedura dopasowania wariancji
czastkowych w programie ISATIS zmierza do minimalizacji odleglosci po-
miedzy wartoscig semiwariogramu empirycznego dla danego odstepu a od-
powiadajaca mu wartoécia modelu (za pomoca omoéwionego poprzednio
kryterium WSS). Minimalizacja ta jest przeprowadzana przy uwzglednieniu
jednej z czterech mozliwych kombinacji wag:

1) kazda wartoé¢ semiwariogramu niezaleznie od odstepu i kierunku jest
traktowana identycznie (bez wag);

2) waga dla kazdego odstepu danego kierunku jest proporcjonalna do
liczby par punktéw wszystkich odstepéw tego kierunku;

3) waga kazdego odstepu danego kierunku jest wprost proporcjonalna
do liczby par i odwrotnie proporcjonalna do sredniej odleglosci tego odstepu;

4) waga kazdego odstepu danego kierunku jest odwrotnie proporcjonal-
na do liczby odstepéw na tym kierunku.

Szczegotly algorytmu optymalizacji wariancji czastkowych poszczegol-
nych sktadowych modelu przedstawione sa w cytowanej publikacji Bleinesa
i in. (2007). W trakcie calego przebiegu prac modelowania semiwariogra-
moéw, zaréwno danych znormalizowanych jak i kodowanych, uzywano
trzeciego wariantu wazenia.

2.5.7. Modelowanie struktury przestrzennej
danych znormalizowanych

Tworzenie modeli danych znormalizowanych byto stosunkowo pro-
ste. Zazwyczaj po kilku prébach z wyborem typu struktury i jej zasiegu uzy-
skiwano bardzo zadowalajacy efekt. Nie bylo Zadnej potrzeby ingerencji w
automatyczng czes¢ calej procedury. Czasami jednak nie mozna bylo, uzy-
wajac dopuszczalnych typoéw struktur, uzyskaé optymalnego dopasowania.
Rozbieznosci zazwyczaj jednak nie byly duze i dotyczyly wylacznie mie-
siecznych danych MSDO. Najczesciej spotykane sytuacje przedstawiono na
rycinie 14.

2 Oproécz tego wykonano réwniez analize struktury przestrzennej 208 indywidualnych
przypadkéw rocznych MSDO (roczne MSDO, ktére miaty miejsce tego samego dnia). Uzyska-
ne wyniki zostang opublikowane osobno.
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Ryc. 14. Przyklady probleméw przy modelowaniu struktury przestrzennej danych
znormalizowanych

Pierwsza z nich (na ryc. 14 przyklad z grudnia 1956), kiedy wartosci se-
miwariogramu wykazywaly chaotyczne fluktuacje na kroétkich dystansach,
zdarzala sie najrzadziej i w zasadzie ograniczyla do kilku miesiecy w roku
1956 i na poczatku 1957. Byl to okres z najmniejsza liczbg stanowisk plu-
wiometrycznych i jednoczesdnie z najszybszym tempem ich przyrostu. Ozna-
cza to, ze wielu obserwatoréw dopiero uczylo sie¢ wykonywaé pomiary
i chyba to jest przyczyna opisywanych anomalii.

Czesciej, bo kilkanascie razy, zanotowano sytuacje ilustrowane przykla-
dami z sierpnia roku 1963, pazdziernika 1965 i znéw sierpnia, tym razem
roku 1972 (ryc. 14). Polegaly one na wystepowaniu dtugodystansowych, ra-
czej regularnych fluktuacji, czasem wyraznie cyklicznych, zachodzacych po
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osiggnieciu przez semiwariogram poziomu plateau, ktére mozna bylo inter-
pretowac jako semiwariancje progowa. Swiadczyloby to o wystepowaniu
stosunkowo mato znaczacych (o niewielkiej amplitudzie) dlugodystanso-
wych struktur opadéw (o skali 50, 100 i wiecej kilometréw), na ktére ,nato-
zone” byly silnie zmienne opady ,lokalne”. Jesli posiadane a priori informa-
cje wskazuja na autentyczng cyklicznoé¢ zjawiska przestrzennego, tego typu
struktura empiryczna jest przedstawiana za pomoca odpowiednich modeli
zwanych ,hole effect”, ktérych elementem jest funkcja cosinus (Deutsch, Jour-
nel 1998, Olea 1999, Webster, Oliver 2001). W odniesieniu do analizowanych
W niniejszej pracy zbioréw danych takich informacji nie byto, a stosowane
do estymacji i symulacji oprogramowanie nie dopuszczato uzycia modeli
typu ,hole effect”. Dlatego, opisane wyzej fluktuacje byly w modelowaniu
pomijane. Ich znaczenie zwigzane jest tylko z pytaniem o przypuszczalna
geneze, poniewaz stosowanie modeli, w ktérych ich obecnosci nie uwzgled-
niono, nie wplywa w istotny sposéb na jakos¢ uzyskiwanych estymaciji i sy-
mulacji pola prawdopodobieristwa MSDO.

Dwa ostatnie przedstawione na rycinie 14 przyklady (z marca i grudnia
1966) ilustruja siedem przypadkoéw, kiedy wartosci semiwariancji dla tak
zwanego ,zerowego” odstepu znacznie odbiegaja?® od tendencji zmian au-
tokorelacji wykazywanych przez semiwariancje obliczone dla kolejnych,
dalszych odstepéw. Odstep ,zerowy”, zwany takze ,potéwkowym”, obej-
muje wszystkie pary punktéow pomiarowych, ktére sa od siebie odlegle nie
wiecej niz 1250 m. W rozdziale V.2 oméwiono szeroko problem dokladnosci
okreslenia polozenia stanowisk pluwiometrycznych, z ktérych pochodza
analizowane dane MSDO. Lokalizacja ich byta znana z doktadnoscig do 1 mi-
nuty katowej, co oznacza ze w , polowkowym” przedziale znalazly sie za-
réwno stanowiska odlegle dokladnie o 1 minute dlugosci geograficznej, ale
tylko potozone w pétnocnej Polsce oraz tak zwane , duplikaty” (ktérych z ko-
lei bylo wiecej w Polsce poludniowej). Te drugie mialy takie same wspot-
rzedne geograficzne (por. rozdz. V.2). Po przeliczeniu ich do ukltadu wspoét-
rzednych ptaskich GUGIK 92/19, w celu uniknigcia obecnoéci w zbiorach
danych punktéw o tej samej lokalizacji, zmieniano losowo wartosci wspot-
rzednych prostokatnych tak, aby miescily sie w obszarze znajdujacym sie
w promieniu 0,5 km od lokalizacji ,, wyjsciowej”. Par punktéw w odstepie
»~polowkowym” bylo od ponad siedemdziesieciu w roku 1956 do dziewieciu
w roku 1980. Oznacza to znacznie mniejsza wiarygodnos¢ statystyczna wy-
liczonej z nich wartodci semiwariancji w poréwnaniu z odstepami nastep-
nymi, gdzie tych par bylo od kilkuset do kilku tysiecy. Wystapienie poje-
dynczej anomalnej wartosci opadu moglo w takiej sytuacji znaczaco
wplynaé na wynik obliczenia. W dodatku X.5 oméwiono procedure masko-

2 Zaznaczone na rycinie 14, dla zwrdcenia uwagi, strzatkami.
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wania w trakcie obliczeri semiwariancji danych tzw. ,odstajacych”?4. Jest
ona jednakze obarczona pewna doza subiektywizmu, co oznacza mozliwos¢
pominiecia niektérych przypadkéw. Podsumowujac 6w diugi i wielowat-
kowy wywoéd mozna napisaé, ze przedstawione dwa ostatnie przyklady
(ryc. 14) sa zwiazane z niedokladnosciami okre$lenia lokalizacji stanowisk
pomiarowych, ktére byly szczegélnie istotne przy ich niewielkiej od siebie
odlegtosci, oraz ze specyfika procedury maskowania danych anomalnych.
Réwniez w tym wypadku réznice miedzy modelem a danymi empiryczny-
mi nie sa istotne. Odstajaca wartos¢ semiwariancji odstepu , potéwkowego”
byla ignorowana, a wéwczas model idealnie ,pasowal” do danych kolej-
nych odstepéw. W sumie, wszystkie oméwione wyzej ,trudne” przypadki
stanowily w trakcie modelowania struktury przestrzennej zbioréw znorma-
lizowanych danych MSDO tylko okoto 10% catosci.

2.5.8. Modelowanie struktury przestrzennej danych kodowanych

Procedure modelowania semiwariograméw danych kodowanych wyko-
nywano analogicznie. Ze wzgledu na 13 wartosci progowych (percentyle 1,
5, 10, 20, ...., 90, 95, 99) dla kazdego z 325 zbioréw danych MSDO = 4225
modeli byt to jeden z najbardziej pracochlonnych i czasochlonnych etapow
niniejszej pracy.

Z jednej strony procedura ta byta prostsza niz oméwiona wyzej. Mniej-
sza liczba uwzglednianych odstepéw i krétszy w zwiazku z tym zasieg se-
miwariogramu powodowal, ze zazwyczaj dobrze dopasowany model skta-
dat sie jedynie z trzech struktur, w tym nuggetowej. Dalej, semiwariogramy
empiryczne dla ,sgsiadujacych” ze soba wartosci progowych, szczegdlnie
w srodkowym przedziale zakresu rozkladu, zazwyczaj r6znity sie od siebie
niewiele, co rowniez ulatwialo szybkie opracowanie optymalnego modelu.

W trakcie tworzenia modeli struktury przestrzennej danych kodowa-
nych napotykano jednak pewne problemy. Mozna je pogrupowac¢ w trzy
klasy. Przyktady takich przypadkéw przedstawiono na rycinach 15-17.

Pierwszy, czesto spotykany problem, wystepujacy przy wszystkich war-
tosciach progowych oraz wyraznie czesciej w miesigcach zimowych (I - III),
stanowia anomalne uklady wartoéci semiwariancji dla pierwszego lub
dwoch pierwszych odstepow (ryc. 15, tab. 1). Odbiegaja one wyraznie od
konsekwentnego przebiegu zmian struktury przestrzennej widocznego dla
kolejnych, dalszych odstepéw. Przyczyne tego zjawiska omawiano juz po-
przednio w niniejszym podrozdziale. Wynika ono z jednej strony z relatywnie

2 Dane te (patrz podrozdz. V.2) to albo naturalnie wystepujace anomalie - gléwnie opady
orograficzne, albo bledne pomiary.
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Ryec. 15. Przyklady semiwariograméw empirycznych danych kodowanych z odstajacymi
wartosciami pierwszych odstepéw i ich modele. Linig przerywang zaznaczono poziom
wariancji danych

Tabela 1. Przyblizony procentowy udzial semiwariograméw kodowanych z anomalnymi
wartosciami dla pierwszych odstepéw w zaleznosci od miesigca i wartoéci progowej

(percentyla, P)

36,3 | 36,3 | 36,6

R - roczne MSDO, x- warto$¢ srednia. Kolorem oznaczono przedzialy wartosci: 0 - 5, 6 - 10, a nastepnie co 10
od 11 do 80.
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matej liczby par punktéw, z ktérej obliczane byly wartosci semiwariancji dla
pierwszych odstepéw, oraz z niskiej precyzji lokalizacji stanowisk. Mala
liczba danych i niepewnos¢ ich klasyfikacji do poszczegdlnych odstepow
powodowata nizsza reprezentatywnos¢ obliczonej wartosci. Kodowanie bi-
narne redukuje co prawda czuloé¢ semiwariancji na wystepowanie ekstre-
malnych przypadkéw, ale z drugiej strony przy matej liczbie danych nie-
wielkie jest takze prawdopodobienstwo istnienia takich samych proporcji
wartosci powyzej i ponizej progu, jak w catej populacji. Sa to zatem anoma-
lie w pelni ,,uzasadnione” i stosunkowo latwe do skorygowania. Nie maja
rowniez wiekszego wplywu na jakos¢ modelu. Procedura pétautomatycz-
nego modelowania w programie ISATIS umozliwia bowiem wykluczenie
z obliczent optymalizacji wartosci poszczegdlnych odstepéw. Selekeji doko-
nuje sie na podstawie kryterium odlegtosci lub liczby par danych.

Drugi typ probleméw przy modelowaniu semiwariograméw danych
kodowanych wystepowal przy skrajnych progach, najczesciej przy 115 per-
centylu (ryc. 16 i tab. 2). Nie wykazywatl on tym razem zmiennosci sezono-
wej, a polegal na chaotycznych fluktuacjach wartosci semiwariancji w calym
zakresie analizowanych odleglosci. Widoczne jest istnienie struktury prze-
strzennej, to jest generalnie semiwariancja rosnie wraz z przyrostem odle-
glosci pomiedzy poréwnywanymi danymi, ale trudno zidentyfikowac typ
struktury i jej zasieg. Jest to oczywiscie efekt braku stabilnosci dwupunkto-
wej statystyki w sytuacji matej iloéci danych ponizej/ powyzej progu i ich ra-
czej rozproszonego rozmieszczenia. Takie uklady sa zatem czestsze w mie-
sigcach z wieksza iloscia opadéw typu konwekcyjnego o stosunkowo
malym zasiegu przestrzennym. W wyborze typu struktur i ich zasiegu w
trakcie modelowania takich przypadkéw kierowano sie zaréwno widocz-
nym na wykresie ksztaltem semiwariogramu empirycznego, jak i charakte-
rem modelu dla sagsiedniej wartosci progowej. Wychodzono bowiem z zato-
zenia, ze w wiekszodci przypadkéw zmiany struktury przestrzennej
pomiedzy poszczegdélnymi progami dokonuja sie w spos6b , ptynny”.

Trzeci, najbardziej ktopotliwy typ semiwariograméw danych kodowa-
nych zwigzany byl gléwnie z najwyzszymi warto$ciami progowymi - 95 i 99
percentylem (ryc. 17, tab. 3). Wiecej bylo tez takich przypadkéw pomiedzy
pazdziernikiem a kwietniem. Wykazywaly one brak struktury przestrzennej
albo wrecz zmniejszanie si¢ semiwariancji wraz ze wzrostem odleglosci,
zwlaszcza dla kilku pierwszych odstepéw (przyklad z sierpnia 1965 dla 99
percentyla). Srednie wartoéci semiwariancji dla wszystkich odstepéw w ca-
tlym uwzglednianym zakresie odleglosci pomiedzy stanowiskami byly cze-
sto wyzsze od wariancji proby. Tego typu semiwariogramy empiryczne
przy braku jakichkolwiek informacji a priori o charakterze zmiennosci prze-
strzennej analizowanej cechy nalezaloby modelowa¢ uzywajac pojedynczej
struktury - nuggetowej. Oznaczaloby to, ze najwyzsze sumy dobowe dla
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Ryec. 16. Przyktady chaotycznych semiwariograméw empirycznych danych kodowanych
i dopasowane do nich modele. Linig przerywana zaznaczono poziom wariancji danych

Tabela 2. Przyblizony procentowy udzial semiwariograméw kodowanych z chaotycz-
nymi fluktuacjami wartosci dla catego analizowanego zakresu odleglosci w zaleznosci
od miesigca i wartoéci progowej (percentyla, P)

Pl 1 1

1 |5 @ 60
56 | 32

10 |28 |32

20 | 8

30 | 4 s

0 | 4 o

50 [ 4 0 o

60 | 4 o

70 0

80 4

90 |32 @32

95 |44 40 | 36

9 |40 36 | 32

R - roczne MSDO, x - wartos¢ srednia. Kolorem oznaczono przedzialy wartosci: 0 - 5, 6 - 10, a nastepnie co
10 od 11 do 80.

215 | 222
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Ryec. 17. Przyktady semiwariograméw empirycznych danych kodowanych niewykazuja-
cych wyraznej struktury oraz ich modele. Linig przerywang zaznaczono poziom wariancji

danych

Tabela 3. Przyblizony procentowy udziat semiwariograméw kodowanych nie wykazuja-
cych wyraznej struktury przestrzennej w zaleznosci od miesigca i wartoéci progowej

(percentyla, P)

Pl 1 0 m IV V| VI VI VI IX| X X  XI| /RY ¥
1 |36 24 |28 24 | 8 | 8 200 M6 24 | 28 36120 | 220
5 4 0 4 8 4 4 8 0 8 |24 73
10 | 4 0 0 "4 0 0 |4 8 4 4 He ul|ua
20]o0o 0o o 0o 0 0o 0 0 0 0, 0 4 0 |o03
30 J o 0o o 0 0o l0o 0o 0o 0o 0 0o 4 oo
2 oo To 0o o0 0o 0o lo0o 0 0o 0 oo
50 | 0 T o o 0o 0ol0 o000 o 00 oo
60 [0 o 0o 0o 00 0 0 00 0 0 0]oo
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80 ' 0o [ o 4 &0 o oo oo "a alis
o0 |8 4 16 12 8 0 | 8 | 8 8 | 4 8 | 100
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danego zbioru danych MSDO wystepowaly catkowicie losowo. Praktyka
modelowania w opisywanych wyzej przypadkach polegala na catkowitej re-
zygnacji z automatycznej optymalizacji parametréw. Uzywane do estymacji
i symulacji oprogramowanie (Ying 2000) nie dopuszcza wykorzystania mo-
delu nuggetowego jako jedynego do stosowania samodzielnie (pojedynczo)
do opisu struktury przestrzennej. Dlatego, za kazdym razem konieczne byto
»sztuczne” dodanie skltadowej ,regularnej” - zazwyczaj sferycznej - o bar-
dzo niewielkiej wariancji czastkowej. Takie postepowanie umozliwiato omi-
niecie numerycznych ograniczen stosowanych algorytméw, bez znaczacego
znieksztalcenia wynikéw estymacji i symulacji. Dodajac ,,sztuczng” skiado-
wa nalezalo takze podja¢ decyzje o jej zasiegu. Brano woéwczas pod uwage
zaréwno szczegoly ksztattu modelowanego chaotycznego semiwariogramu,
jak i zasieg modeli opracowanych dla bardziej regularnych semiwariogra-
moéw sgsiednich, nizszych wartosci progowych. Nalezy jednak bra¢ pod
uwage, szczegOlnie przy interpretacji zmiennosci uwarunkowanej wzgled-
nym zréznicowaniem wysokosci sumy opadéw, ze struktura przestrzenna
MSDO interpretowana na podstawie modeli danych kodowanych jest przy
ich gérnej granicy obcigzona duza doza subiektywizmu.

Ocena liczby semiwariograméw danych kodowanych, ktére mozna by
zakwalifikowac do trzech opisanych wyzej grup jest nieco utrudniona (tab. 1-3).
Wynika to przede wszystkim z plynnej, subiektywnej oceny stopnia regu-
larnosci/chaotycznosci semiwariogramu (odréznienie grupy 2). Réwniez
jednoznaczne rozdzielenie przypadkéw nalezacych do grupy drugiej i trze-
ciej nie bylo w wielu przypadkach mozliwe, dlatego podane nizej odsetki
nalezy traktowac jako przyblizone. Do grupy pierwszej (anomalne wartosci
dla pierwszych odstepéw) zaliczono 34,9% przypadkéw modelowanych
semiwariograméw danych kodowanych, do grupy drugiej (semiwariogra-
my chaotyczne) - 19,5%, a do trzeciej (brak struktury) - 9,5%.

2.5.9. Nieciggltosc¢ i asynchronicznoé¢ danych MSDO
a ich struktura przestrzenna

Przy omawianiu szczeg6téw estymacji metoda krigingu danych kodowa-
nych (dodatek X.2) wspomniano o problemie naruszania relacji porzadkowych,
polegajacym gléwnie na braku konsekwentnego nastepstwa szacowanych
prawdopodobieristw dla kolejnych wartoéci progowych odczytywanych ze
skumulowanych funkgji rozkladu (cdf). W celu zmniejszenia mozliwosci za-
istnienia takich wynikoéw zaleca sie¢ stosowanie przy modelowaniu zawsze
tej samej kombinacji modeli podstawowych, a ich parametry powinny przy
kolejnych wartosciach progowych zmieniaé¢ sie stopniowo. Takie postepo-

57



wanie ma pelne uzasadnienie w wypadku struktury przestrzennej synchro-
nicznych zmiennych (cech) ciagltych. W kolejnych klasach wielkosci/nate-
zenia takich cech zmienia si¢ ona niewiele i raczej w sposéb , pltynny”. Sumy
dobowe opadéw, a tym bardziej ich podzbiér wykorzystywany w niniejszej
pracy, takiej natury nie maja. Z jednej strony opady sa nieciagle przestrzen-
nie, z drugiej - dane MSDO dla poszczegdlnych miesiecy i lat pochodza
z réznych terminéw, czyli sg niesynchroniczne. Zr6znicowana jest takze ich
geneza - powstaja w efekcie dzialania kilku zjawisk operujacych w innych
skalach przestrzennych i czasowych. Dlatego, nie mozna ignorowa¢ faktu,
czesto spotykanego w trakcie niniejszej pracy, ze semiwariogramy empi-
ryczne dla kolejnych wartosci progowych zmieniaty sie czasami dos¢ znacz-
nie, raczej skokowo niz , ptynnie”.



IV

Charakterystyka pluwiotermiczna
lat 1956-1980

Okres 1956-1980 jest z punktu widzenia rezimu opadéw w XX wieku dos¢
specyficzny. Wedlug bazy danych TYN CY 1.1 (http://www.cru.uea.ac.uk/
~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html), w jego trakcie na terytorium Polski za-
notowano az 5 lat z najwyzszymi sumami opadéw w stuleciu (1970, 1966,
1974, 1967 i 1960, ryc. 18). Kozuchowski (1985) podaje nieco inne wartosci
niz cytowane powyzej. W jego zestawieniu, obejmujgcym stulecie 1881 do
1980, w latach 1956-1980 wstapily dwie najwyzsze sumy roczne (1970
11974) oraz czwarta z kolei (1966). Byly to, niezaleznie od Zrédta informa-
¢ji, opady wyraznie przekraczajace 700 mm. Kozuchowski (1985) ocenia, ze
dekada lat 1965-1974 byta najwilgotniejsza od roku 1881. Wedlug tego sa-
mego autora, na drugim biegunie pod tym wzgledem byt okres od roku
1950 do 1959, a wiec obejmujacy cztery pierwsze lata analizowanego wielo-
lecia?®. W wartoéciach wzglednych zatem, ujmujac cate 25 lat, réznice
$rednich sum rocznych opadéw w stosunku do calego stulecia nie byly
jednak zbyt duze. Opierajac si¢ na danych zgromadzonych w bazie TYN
CY 1.1 stwierdzono jedynie 2,7% przecietnego wzrostu sum rocznych
(613,5-597,5 mm). Nieco mniejsza réznice, wynoszaca +2,2%, obliczono z
danych Kozuchowskiego (1985), poréwnujac $rednie roczne sumy opadéw
analizowanego wielolecia z latami 1881-1980 (645,2-631,5 mm). Jak mozna
sie bylo spodziewa¢, opierajac si¢ na przedstawionym powyzej opisie, isto-
ta pluwiometrycznej odmiennosci lat 1956-1980 w odniesieniu do pozosta-
tej czesci XX stulecia zwigzana jest ze stopniem zréznicowania opadéw.
Testowanie istotnoéci r6znic $rednich sum rocznych dalo wynik negatyw-

% Najnizsze sumy roczne w tej dekadzie wystapily jednakze w latach 1951 (473,3 mm)
11953 (484,7 mm). Najsuchszym rokiem w catym stuleciu byt 1982 z roczng suma wynoszaca
441,6 mm.
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ny, podczas gdy kazdy z zastosowanych testéw jednorodnosci wariancji
wykazywat jej brak na poziomie p ~ 0,01.

Zwroécono rowniez uwage na rozklad sezonowy opadéw (ryc. 19). Po-
réwnanie pod tym wzgledem analizowanego wielolecia z danymi dla calego
XX stulecia wykazuje wystepowanie konsekwentnie wyzszych srednich sum
miesiecznych od maja do grudnia. Nie sa to jednak w zadnym wypadku
réznice istotne statystycznie. Na uwage zasluguje jednak zdecydowanie
wigksza zmienno$¢ sum miesiecznych w lutym (p = 0,004) oraz maju
(p = 0,049).

Pod wzgledem termicznym lata 1956-1980 réwniez nie odrézniajg sie
wyraznie od charakterystyk typowych do catego stulecia (ryc. 20 i 21). Brak
bylo przede wszystkim w tym okresie lat bardzo goracych, o érednich tem-
peraturach rocznych réwnych lub wiekszych od 9°C, szczegélnie czestych
w ostatnim dwudziestoleciu. Z tego wlasnie powodu, zwlaszcza Srednie
miesieczne okresu zimowo-wiosennego byly w latach 1956-1980 nieco nizsze
niz w calym stuleciu. Mogto to w konsekwencji doprowadzi¢ do nieco wyz-
szej czestosci wystepowania opadow stalych. Ponownie jednak w wypadku
opadéw réznice srednich miesiecznych mieszcza sie¢ w zakresie zmiennosci
losowej. Tylko wariancja temperatur marca byta w wieloleciu 1956-1980
(» = 0,001) znacznie wigksza niz w pozostalej czesci XX wieku.
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400
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Ryc. 18. Sumy roczne opadéw atmosferycznych na terenie Polski w latach 1881-2000. Dane
dla stulecia 1901-2000 pochodza z bazy danych TYN CY 1.1 (http://www.cru.uea.ac.uk/
~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html), natomiast dla lat 1881-1990 pozyskano z Kozu-
chowskiego (1985) i przeliczono za pomoca regresji liniowej
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Ryc. 19. Srednie sumy miesieczne opadéw w stuleciu 1901-2000 (A) oraz érednie od nich od-
chylenia (B) w trzech okresach wieloletnich: 1901-1955, 1956-1980 (dla wyréznienia zaznaczo-
ne szrafem) oraz 1981-2000 (Zrédlo: baza danych TYN CY 1.1 (http:/ /www.cru.uea.ac.uk/
~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html)
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Ryec. 20. Relacje miedzy Srednimi rocznymi temperaturami powietrza i sumami rocznymi

opadéw na obszarze Polski w stuleciu 1901-2000 (zrédlto: baza danych TYN CY 1.1

(http:/ /www.cru.uea.ac.uk/~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html)). Analizowane wielolecie
wyrézniono typem symbolu
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Srednia temperatura powietrza [°C]
Mean air temperature
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Ryc. 21. Srednie miesieczne temperatury powietrza w stuleciu 1901-2000 (A) oraz $red-
nie od nich odchylenia (B) w trzech okresach wieloletnich: 1901-1955, 1956-1980 (dla
wyréznienia zaznaczone szrafem) oraz 1981-2000 (zrédlo: baza danych TYN CY 1.1
(http:/ /www.cru.uea.ac.uk/~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html))

Z punktu widzenia tematu niniejszej rozprawy, o reprezentatywnosci
analizowanego wielolecia niewatpliwie decyduje przede wszystkim rezim
opadéw dobowych. Niestety, w momencie przygotowywania pracy do dru-
ku nie dysponowano odpowiednig liczbg dostatecznie dtugich serii pomia-
réw sum dobowych, aby taka analize przeprowadzic?.

2% Dysponowano seriami sum dobowych opadéw z lat 1951-2006 dla kilku stacji usytu-
owanych w péinocno-wschodniej Polsce. Dane te nie zawieraly informacji o typie opadéw. Dla
Ketrzyna i Bialegostoku wykonano ocene istotnosci réznic w ilosci dni z opadem i bez opadu
poréwnujac analizowane wielolecie (lata 1956-1980) z calym okresem lat 1951 - 2006, oraz
z przedziatem od roku 1981 do 2006. We wszystkich poréwnywanych uktadach réznice byty
statystycznie nieistotne (p > 0,05). Réwniez test Kolomgorowa-Smirnowa zastosowany do oce-
ny roéznic rozktadow wielkosci sum dobowych opadéw wykazat ich nieistotnosé. Nie swiad-
czy to jednakze o braku jakichkolwiek réznic. Moga one bowiem mie¢ charakter sezonowy
i regionalnie zmienny.



V

Dane pomiarowe maksymalnych sum
opadow dobowych

1. Zrédla i charakter danych

Podstawowym materialem Zrédlowym, ktory wykorzystano w niniej-
szej pracy sa publikowane w rocznikach ,Opady Atmosferyczne” PIHM/
/IMGW?27 dane maksymalnych sum dobowych opadéw rejestrowanych na
stacjach meteorologicznych i posterunkach opadowych w poszczegdlnych
miesigcach wielolecia 1956-1980, uzupelnione data wystapienia maksymal-
nej rocznej sumy dobowej opadéw. Obejmuja one lata 1954-1981, zatem
maksymalnym standardowym okresem wieloletnim, ktéry moze by¢ opra-
cowany na ich podstawie jest dwudziestopieciolecie. Oprécz danych
z obszaru Polski udalo sie uzyska¢ z Deutscher Wetterdienst (DWD, Nie-
miecka Stuzba Meteorologiczna) wartosci dobowych sum opadéw dla
wszystkich punktéw pomiarowych istniejacych w latach 1956-1980, a leza-
cych na terytorium bylego NRD, w pasie okoto 30 km od granicy Polski
(patrz zalacznik XII.1). Korzystajac z tych materiatéw, samodzielnie przygo-
towano analogiczny zbiér maksymalnych miesiecznych i rocznych sum
opadéw dobowych. W sumie dysponowano baza danych, na ktéra skladato
sie 747 486 wartoéci maksymalnych opadéw dobowych w poszczegdlnych
miesigcach (Srednio ok. 2492) i 61 940 dat/sum maksymalnych rocznych
opadéw dobowych (Srednio ok. 2478). Lokalizacji, dla ktérych istnialy in-
formacje o dacie wystapienia rocznych MSDO bylo w istocie tylko 61 558.
Réznica miedzy obiema wyzej podanymi liczbami wynika z tego, ze w tym
samym punkcie notowano w roku dwukrotnie lub nawet w wyjatkowych
sytuacjach trzykrotnie maksymalny opad o tej samej - w ramach dokladno-
$ci pomiaru oczywiscie - wysokosci. Obecnie sie¢ pomiarowa opadéw na

27 Paristwowy Instytut Hydrologiczno-Meteorologiczny zmienil swoja nazwe na obowia-
zujaca obecnie - Instytut Meteorologii i Gospodarki Wodnej - w 1973 roku.
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terytorium Polski jest o ponad potowe mniejsza (Stachy 1999). Biorac pod
uwage nizinny w przewadze charakter naszego kraju, zageszczenie stano-
wisk pluwiometrycznych bylo w latach 1956-1980 duze, a uzyskany w tym
okresie material pomiarowy jest bardzo, z naukowego punktu widzenia,
cenny.

Wedlug wiedzy autora, dane te nigdy do tej pory nie byty w calosci ana-
lizowane i opracowane. Dlatego, w kolejnych rozdziatach sporzadzono ich
wszechstronng charakterystyke, ktéra moze by¢ uzyteczna nie tylko ze
wzgledu na gléwne zagadnienia poruszane w niniejszej rozprawie.

2. Bledy i niepewnosé danych

Bledy w analizie przestrzennej sa zwigzane zaréwno z wynikami po-
miaréw rozpatrywanej cechy, jak i z okreéleniem lokalizacji stanowisk, gdzie
owe pomiary wykonano (Gabrosek, Cressie 2002). W niniejszym opracowa-
niu mogty one pochodzi¢ zaréwno ze Zrédla danych (rocznikéw opado-
wych), jak i zosta¢ wprowadzone na etapie ich digitalizacji. W celu zmini-
malizowania mozliwoéci zaistnienia drugiej z wymienionych wyzej
ewentualnosci, po dokonaniu archiwizacji elektronicznej dane MSDO byly
dwukrotnie sprawdzane - zaréwno przez osobe dokonujaca archiwizacji,
jak i przez kogo$ drugiego. W wielu wypadkach watpliwosci dotyczyly ztej
jakosci druku Rocznikéw badz ich znacznego w ciagu wielu lat zuzycia. Su-
gerowano sie wowczas wartosciami zarejestrowanymi w sasiadujacych sta-
nowiskach. Identyfikacja blednych wpiséw w oryginalnej analogowej bazie
byla znacznie trudniejsza. Oczywiscie, najlatwiej bylo wyselekcjonowac
wartosci nierealne, na przyklad wspoétrzedne stanowisk pomiarowych
wskazujgce na lokalizacje usytuowane setki kilometréw od obszaru Polski.
Watpliwe wyniki pomiaréw MSDO identyfikowano w trakcie analizy wa-
riograficznej (autokorelacji) opisanej w podrozdziatach I1I1.2.5.7 i II1.2.5.8
oraz w dodatku X.5. Mogty by¢ one jednak efektem zaréwno bledéw po-
miarowych, jak i autentycznych anomalnych opadéw, na przykiad orogra-
ficznych. Dane te byly eliminowane z obliczent i modelowania struktury
przestrzennej, ale uwzgledniano je przy estymacjach i symulacjach. Waz-
nym elementem weryfikacji elektronicznej bazy danych bylo zestawienie al-
fabetyczne lokalizacji punktow pomiarowych dla calego wielolecia. Pozwa-
lalo to woéwczas na odréznienie, z duzym prawdopodobieristwem, tych
przypadkow, kiedy stanowisko pomiarowe zostalo przeniesione z roku na
rok w inne miejsce w tej samej miejscowosci (zmiany wspoélrzednych rzedu
1-3 minut katowych), od ewidentnie blednych wpiséw. Zdarzaly sie bowiem
sytuacje, kiedy stanowisko istniejace przez wiele lat w tej samej lokalizacji,
nagle podawane jest ze wspodtrzednymi wskazujacymi na miejsce odlegte
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o kilkadziesigt, czy nawet kilkaset kilometréw. W przypadku dwéch lat -
1960 i 1962 - w rocznikach w ogdle nie podano wspéirzednych posterunkow
opadowych. Niestety, nie bylo praktycznej mozliwosci weryfikacji watpli-
wosci poprzez konfrontacje z oryginalng baza danych przechowywana
w IMGW. Trzeba wyraznie podkresli¢, ze mimo bardzo duzej starannosci
w trakcie przygotowywania bazy danych nie udalo sie wyeliminowac
wszystkich bledow. Kilkakrotnie na réznych etapach analizy identyfikowano
wartosci, ktore z r6znych wzgledéw mozna bytoby zakwestionowac. Nieste-
ty, opcja powtdrzenia obliczeri nie wchodzita juz w gre. Mozna jedynie
wskazad, ze ze wzgledu na rozmiary wykorzystywanej bazy danych poje-
dyncze btedne wartoéci nie powinny znaczaco wptywac na uzyskane wyniki.
Istotnym Zrédlem niepewnosci uzyskanych w niniejszej pracy wynikéw
analiz przestrzennych jest niska doktadnos¢ lokalizacji stanowisk pluwiome-
trycznych. Lokalizacje zaré6wno polskich, jak i niemieckich stacji pomiaro-
wych znano bowiem z dokladnoscia do jednej minuty dtugosci i szerokosci
geograficznej. Zostaly one przeliczone na wspéirzedne plaskie w jednostre-
fowym ukladzie GUGIK 1992 (z potudnikiem osiowym 19°). Bledy algorytmu
transformacji oraz zwigzane z odwzorowaniem nie przekraczaja na teryto-
rium Polski 0,5 m, a wiec sa nieistotne w stosunku do poziomu dokladnosci
lokalizacji punktéw pomiarowych. Zmiana dlugosci geograficznej o jedna
minute przy 49° szerokosci geograficznej oznacza w ukladzie 1992 odlegtos¢
okoto 1313 m, a przy 55° - 1089 m. Przesuniecie o jedng minute szerokosci
geograficznej oznacza w tych samych dwoéch potozeniach réznice odpo-
wiednio: 1914 i 1865 m. Tego rzedu niepewnos¢ lokalizacji (600-900 m) jest
do pominiecia, jesli wykonujemy analize opierajac sie na kilkunastu - kilku-
dziesieciu stanowiskach odleglych od siebie o kilkadziesiat do stu kilkudzie-
sieciu kilometrow. Rejestrujemy woéwczas jedynie zmiennosé regionalna,
ignorujac czynniki lokalne zwigzane na przyktad z topografiag terenu?. W
niniejszej pracy dysponowano jednakze dla kazdego terminu zbiorem po-
nad dwoch tysiecy stanowisk pomiarowych. Wedlug dokonanych obliczen
(patrz podrozdz. V.4), érednia odlegtoé¢ miedzy najblizszymi stanowiskami
wynosita w wieloleciu okoto 7,3 km. Niepewno$¢ polozenia mogta zatem
maksymalnie wynosi¢ okoto V4 tego dystansu. Zalozono jednak, bo nie byto
zadnych podstaw do innych ocen, ze rozklad bledow okreslenia potozenia
stanowisk pomiarowych, przy tak duzej probie, mozna traktowac jako czy-
sto losowy. Innym, waznym, a niewyjasnionym jednoznacznie problemem
jest zZrédlo, na podstawie ktérego pracownicy PIHM/IMGW okreslali
wspoélrzedne polozenia tworzonych, a pézniej ewentualnie przenoszonych

2 Na obszarach goérskich wspomniany wyzej zakres niepewnosci lokalizacji moze sie wia-
zaé¢ z zasadniczymi réznicami w rezimie opadéw, zwigzanymi z pietrami wysokosciowymi,
czy odmienna ekspozycja.
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posterunkéw pomiarowych. Wiadomo, ze byty one odczytywane z map to-
pograficznych w skali 1 : 100 000, lecz niestety nie wiadomo dokladnie ja-
kich. Rozpoczynajac prace nad analizg MSDO zalozono, ze byly to mapy w
ukladzie ,1942”. Istnieje jednakze wysokie prawdopodobieristwo, ze w la-
tach piec¢dziesiatych XX wieku korzystano jedynie z map WIG w ukladzie
»,Borowa Goéra”. Poniewaz uklady odniesienia (elipsoida, punkt przyloze-
nia) w obu systemach byly odmienne, te same wspoélrzedne geograficzne
oznaczaja w rzeczywistoéci nieco inne lokalizacje. R6znice w obrebie Polski
wynosza od okoto 80 do okoto 190 m. Bylby to jednak biad systematyczny,
bardzo latwy do skorygowania. Gorzej, jesli w trakcie rozbudowy sieci, w
réznych latach korzystano z r6znych map do okreslenia potozenia nowych
stanowisk. Jakkolwiek podany wyzej przedzial r6znic lokalizacji nie jest du-
zy, zwiekszalby on jednak znaczgco niepewnos¢ okreslenia lokalizacji zwia-
zang z minutowq rozdzielczoécia podawanych w Rocznikach Opadowych
wspolrzednych. Sprawdzono takze, na przykladzie kilku posterunkéw lot-
niskowych, czy w analizowanym wieloleciu nie bylo zmiany wspotrzed-
nych, ktére moglyby sugerowaé ponowne ich okreslenie na podstawie inne-
go podkladu topograficznego. Niczego takiego nie stwierdzono.

Analize struktury przestrzennej (wariograficzng) przeprowadzano dla
klas przedziatléw odleglosci stanowisk co 2,5 km. Bardzo duza - i nieznana -
liczba poréwnywanych par wartosci MSDO byto z pewnoscig przydzielane
do niewtasciwych klas. Dla odlegtosci powyzej 10 km nie miato to w zasa-
dzie zadnego znaczenia, ze wzgledu na liczebnos¢ proby przekraczajacej za-
zwyczaj kilka tysiecy. Wyrazny efekt tej wlasciwosci analizowanych danych
byl dostrzegany jednak dla pierwszych trzech odstepéw, gdzie liczba po-
réwnywanych par oscylowata od kilku do kilkuset. Objawialo sie to czesto,
szczegdlnie w wypadku semiwariograméw danych kodowanych, chaotycz-
nymi zmianami warto$ci semiwariangji (patrz ryc. 15). Zagadnienie to zosta-
to szerzej oméwione w podrozdziale I11.2.5.8.

Innym waznym problemem zwigzanym z niska precyzja lokalizacji po-
sterunkéw opadowych bylo wystepowanie w kazdym analizowanym zbio-
rze danych miesiecznych i rocznych punktéw o takich samych wspotrzed-
nych. Byly to stanowiska o odmiennych nazwach i réznych rzednych
wysokosci terenu, ale polozone na tyle blisko siebie, Ze nie przekraczato to
1 minuty diugosci i szerokosci geograficznej. Dla wiekszosci algorytmoéw es-
tymacji i symulacji jest to niedopuszczalne. Stosuje sie wowczas szereg au-
tomatycznych procedur powodujacych albo eliminacje jednego badZ obu
zdublowanych stanowisk, albo usrednianie zmierzonych na nich wartosci.
W niniejszej pracy zdecydowano sie na nieco inne rozwiazanie. Przy analizie
zmiennosSci przestrzennej MSDO dane takie byly bowiem bardzo cenne.
Umozliwialy ocene owej zmiennosci na bardzo niewielkich dystansach. Bio-
rac bowiem pod uwage niepewnos¢ lokalizacji, wynoszaca w ré6znych miej-
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scach Polski + 0,6-0,9 km, i przyjety krok izotropowej analizy autokorelacji
przestrzennej réwny 2,5 km (patrz podrozdz. VI.3), mozna bylo z duzym
prawdopodobienistwem przypuszczaé, ze wszystkie stanowiska o takich
samych wspotrzednych geograficznych znajda sie¢ w tak zwanym zerowym
(polowkowym) odstepie, wynoszacym 1,25 km. Rzeczywista odleglos¢ mie-
dzy nimi, jakkolwiek wazna, ma tutaj znaczenie drugorzedne. Zdecydowa-
no sie zatem punktom o tych samych wspoéirzednych przypisywac losowo
nowe potozenie w odleglosci + 0,5 km od wyliczonego i cala dalsza procedu-
re wykonywac na takich danych. Zapewnialo to z jednej strony pozadane in-
formacje o zmiennosci MSDO na kroétkich dystansach, a z drugiej, przy przy-
jetej rozdzielczosci siatki estymacji i symulacji wynoszacej 1 x 1 km
wystarczajacy poziom ,wygladzania” pomiaréw ,odstajacych” ze wzgledu
na niepewno$¢ okreslenia ich lokalizacji. Trzeba jednakze dodag, ze liczba
»zduplikowanych”, ze wzgledu na polozenie, stanowisk jest zréznicowana
zar6wno geograficznie, jak i czasowo (ryc. 22). Najwiecej lokalizacji pomia-
rowych, bo okoto 30, o identycznych wspoétrzednych bylo w trzech pierw-
szych latach analizowanego wielolecia (ryc. 22B). Wtedy réwniez istnialy ta-
kie przypadki, ze identyczne polozenie mialy az trzy stanowiska! Przez
kolejne 10 lat od roku 1959 trwat dos¢ szybki spadek liczby , duplikatow” -
do poziomu okoto 10. Minimalna liczba takich stanowisk pomiarowych -
tylko po 3 - istniata w latach 1973 i 1975. W drugiej potowie lat siedemdzie-
sigtych ich liczba oscylowata miedzy 4 a 7. W latach piecdziesigtych i pierw-
szej polowie sze§¢dziesiatych znajdowaly sie one przede wszystkim na po-
tudniu Polski (ryc. 22A), z najwigkszym zageszczeniem w obrebie
krakowskiej sieci pomiarowej opadéw atmosferycznych. Na obszarze Nizu
takich lokalizacji bylo tylko kilka. W latach siedemdziesigtych ich rozmiesz-
czenie na obszarze kraju bylo z grubsza réwnomierne.

3. Zmienno$¢ liczby stanowisk pomiarowych

W rozpatrywanej serii 25 lat, na podstawie zmian liczebnosci sieci
pomiarowej opadéw atmosferycznych na terenie Polski?® mozna wyodreb-
ni¢ kilka okreséw (ryc. 23). Najpierw do konca 1961 trwal szybki, a pézniej
stopniowo stabnacy trend zwiekszania liczby stanowisk - od 1867 w lutym
1956 roku do 2432 w pazdzierniku roku 1961. Od stycznia 1962 po stosun-
kowo niewielkim (okoto 100 punktéw), ale raptownym spadku, liczba sta-
nowisk stopniowo rosta, osiagajac ponownie poziom okoto 2400 we wrzesniu

2 Podawane ponizej liczby dotycza rzeczywistej ilosci danych zgromadzonych w roczni-
kach ,Opady Atmosferyczne”, a nie liczby wymienianych lokalizacji. Nie sa zatem uwzgled-
niane stanowiska, ktdre istnialy, ale dla ktérych w konkretnych terminach nie bylo wynikéw
(braki danych).
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Ryec. 22. Rozmieszczenie i liczba stanowisk pomiaru opadéw atmosferycznych w wielole-

ciu 1956-1980 o identycznych wspétrzednych lokalizacji: A - rozmieszczenie takich sta-

nowisk w roku 1956 (a) i 1975 (b); symbolem (c) oznaczono polozenie gtéwnych miast;

B - zmiany liczby w kolejnych latach wielolecia; ciemniejszym odcieniem zaznaczono
liczbe przypadkéw, gdzie az trzy stanowiska miaty takie same wspoétrzedne
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Ryec. 23. Zestawienie liczby pomiaréw MSDO w Polsce i Niemczech, ktére wykorzystano

W niniejszym opracowaniu: a - dane miesieczne z Rocznikéw Opadowych PIHM/IMGW,

b - dane roczne z Rocznikéw Opadowych PIHM/ IMGW, ¢ - miesieczne dane z przygra-

nicznej strefy na obszarze Niemiec, d - roczne dane z przygranicznej strefy na obszarze
Niemiec

roku 1963. Na poczatku roku 1964 nastapit skokowy - o okoto 80 - wzrost
iw ciggu nastepnych blisko 10 lat, do grudnia roku 1972, liczba punktow
pomiarowych oscylowata wokoét 2500. W styczniu roku 1973, w poréwnaniu
z poprzednim miesigcem, funkcjonowato o 175 stacji mniej. Nastepnie, przez
ponad dwa lata sie¢ pomiarowa byta intensywnie rozbudowywana, osiaga-
jac maksymalnie 2654 lokalizacje w sierpniu i wrzeéniu 1975 roku. Od tego
momentu trwata poczatkowo powolna, a w roku 1980 znacznie przyspie-
szona tendencja do likwidacji czesci posterunkow.

W polskiej sieci pomiarowej, oproécz duzych zmian liczebnosci zwiaza-
nych z powstawaniem i likwidacja stanowisk, wyraznie widoczny jest cykl
sezonowy: mniej danych zima - wiecej w pozostalych porach roku, z mak-
simum latem. Te réznice wynosza od okoto 20 do ponad 60 rocznie. W danych
pochodzacych z Niemiec takich fluktuacji nie bylo (ryc. 23). W uwzglednianej
W pracy, przygranicznej strefie o szerokosci 30 km, istnialy w latach 1956-1966
23 posterunki opadowe. Przez nastepne dwa lata bylo ich o jeden mniej.
W roku 1969 i na poczatku 1970 postepowata rozbudowa sieci. W potowie
roku 1970 liczba stanowisk ustabilizowala sie na poziomie 53 i tak pozostato
do kornca analizowanego okresu. Zatem, do roku 1969 dane pochodzace
z bylego NRD stanowily okoto 1% analizowanego zbioru danych, pézniej
ich udziat zwiekszyt sie do okoto 2%.
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Komentarza wymagaja relacje pomiedzy iloscia danych MSDO mie-
siecznych i rocznych. W dziesigtkach przypadkéw w rubryce daty maksy-
malnego rocznego opadu dobowego istnial wpis, mimo zZe nie bylo komple-
tu wartodci miesiecznych. Taka sytuacja miala pelne uzasadnienie, kiedy
z danych z lezacych obok posterunkéw, posiadajacych kompletny rejestr,
wynikato jednoznacznie, ze maksymalny roczny opad dobowy nie mégt wy-
stapi¢ w miesiacach, dla ktérych istniaty luki pomiarowe. Dlatego, w wiekszosci
analizowanego okresu nie ma wiekszych réznic miedzy ilosciag danych mie-
siecznych wzgledem rocznych. Jak wspomniano uprzednio, luki pomiarowe
zazwyczaj wystepowaly w miesigcach zimowych, kiedy istnialo znikome
prawdopodobienistwo wystapienia rocznego maksymalnego opadu dobowego.

4. Rozmieszczenie przestrzenne
stanowisk pomiarowych

Nieco inny obraz daje zmiennoé¢ wskaznikéw charakteryzujacych roz-
mieszczenie przestrzenne posterunkéw opadowych, z ktérych pozyskano da-
ne analizowane w niniejszym opracowaniu (ryc. 24). Pokazuje ona, ze zmiany
,organizacji przestrzennej” sieci pomiarowej nie sg Scile zwigzane ze zmia-
nami jej liczebnosci. Jako syntetyczne miary rozkladu przestrzennego punk-
tow pomiarowych uzyto statystyki najblizszego sagsiada NNS (ang. Nearest Ne-
ighbor Statistics)0: érednig odleglos¢, odchylenie standardowe i sko$nos¢
odleglosci oraz wskaznik Clarka-Evansa3! losowosci rozkladu przestrzenne-
go. Kazdy wymieniony wyzej wskaznik charakteryzuje nieco inne aspekty
zagadnienia. Najbardziej konsekwentny przebieg ma krzywa odchylenia
standardowego. Jej wartos¢, oprécz kilku niewielkich fluktuacji w pierwszym
piecioleciu, przez caly analizowany okres spadata od 4,2 km w lutym 1956 ro-
ku do 2,7 km w maju 1980 roku. Najszybszy spadek miat miejsce do roku 1964
(do poziomu 3,26 km). P6zniej, szczegdlnie w latach 1969-1973 zmiany byty
minimalne. Kolejny okres wiekszego spadku SD odleglosci NN trwal w roku
1973 (z 3,14 do 2,77 km). Srednia odlegtoé¢é NN zmieniala sie¢ w catym 25-leciu
bardzo niewiele: z 6,8 km w czerwcu 1958 roku do blisko 7,8 km w styczniu
1973 roku, czyli okoto 12%. W tym samym czasie liczebnoé¢ zbioru zmienita
sie przeciez 0 30% (z 1890 do 2707). Przez 220 miesiecy (73% czasu) wartos¢
$redniej odleglosci miescila si¢ w przedziale 7,1-7,6 km.

30 Wyniki tych obliczen sa zawarte na zalaczonym DVD.

31 Wskaznik Clarka-Evansa (Cressie 1993) jest to stosunek miedzy rzeczywista srednia od-
legloscia od najblizszego sasiada a oczekiwana dla rozkiadu losowego. Wartosci nizsze od
jednosci wskazuja na wystepowanie skupiefi punktéw, wyzsze - na bardziej regularny ich
rozklad (np. dla regularnej siatki heksagonalnej wartos¢ wskaznika wynosi 2,15). Zakres jego
zmiennoéci w analizowanym zbiorze danych, to jest od 0,95 do 1,18, wskazuje generalnie lo-
sowy charakter rozkladu.
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Ryc. 24. Statystyki odlegtosci najblizszego sasiada i losowosci rozkladu przestrzennego

punktéw pomiarowych, dla ktérych analizowano MSDO opadéw, w kolejnych miesia-

cach (A) i latach (B) wielolecia 1956-1980: (a) - $rednia odlegloé¢ do najblizszego sasiada,

(b) - odchylenie standardowe odleglosci do najblizszego sgsiada, (c) - skosnos¢ odlegto-

Sci do najblizszego sasiada, (d) - wskaznik Clarka i Evansa losowosci rozkladu prze-
strzennego

Uzupelnieniem obrazu rozkladu przestrzennego punktéw pomiaro-
wych, ktéry sie rysuje na podstawie analizy $redniej odlegtosci do najbliz-
szego sasiada i jej odchylenia standardowego, jest skosnos¢ tego samego pa-
rametru. Najwyzsze jego wartosci (0,65-0,8) i jednoczesnie wykazujace
najwieksze fluktuacje miaty miejsce pod koniec lat pie¢dziesigtych. Najwiek-
szy spadek skosnosci odlegtosci NN nastapil miedzy grudniem roku 1959 a
lutym roku 1960 (z 0,723 do 0,505). P6Zniej znacznie wolniejsze obnizanie sie
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wartosci sko$nosci trwalo do kwietnia 1965 roku (do poziomu 0,348). Do
grudnia 1968 roku wartos¢ tego parametru lekko wzrosta (do okoto 0,410),
by nastepnie utrzymywac sie na stalym poziomie. Potem mialo miejsce
gwaltowne jego obnizenie - do poziomu 0,252. Przez pozostale 12 lat war-
tos¢ skosnosci odlegtosci NN malata. Nieco szybsze tempo redukcji byto wi-
doczne w latach 1973-1975, podczas gdy pozniej utrzymywalo sie na prawie
stalym poziomie.

Analizowane powyzej statystyki ilustruja generalna tendencje do bar-
dziej réwnomiernego rozmieszczenia punktéw pomiarowych w sieci. Jej
jednoznacznym przejawem jest spadek odchylenia standardowego i skos$no-
Sci odlegtosci do najblizszego sasiada (do zera w roku 1980). W potaczeniu
z niewielkim wzrostem $redniej odleglosci NN $wiadczy to, ze dodatkowe
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Ryec. 25. Rozmieszczenie punktéw pomiarowych w miesigcach i latach z najmniejsza oraz
najwieksza ich liczba
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Tabela 4. Statystyki lokalne liczby punktéw danych w promieniu 35 km od wezla siatki
interpolacyjnej 1 x 1 km oraz odlegloéci od wezta do najblizszego punktu danych dla
miesiecy i lat z najmniejszym oraz najwiekszym zageszczeniem sieci pomiarowej

Liczba punktéw - Number of points
Parametr Parameter
02-56 08-75 1956 1975
Liczebnosé Number of values 31911432 319114 319114 319114
Minimum Minimum 1 3 1 3
Maksimum Maximum 106 95 94 95
Srednia Mean 21 30 19,6 29,9
Mediana Median 17 27 16 27
1 kwartyl First quartile 14 23 12 23
3 kwartyl Third quartile 22 33 22 33
Odch. standardowe | Standard deviation 13,7 11,2 12,8 11,2
Sko$nosé Skew 2,918 1,907 2,700 1,893
Kurtoza Kurtosis 10,429 4,639 9,025 4,616
Odleglosé - Distance (m)
Minimum Minimum 0 0 0 0
Maksimum Maximum 34 589 26 663 34 589 26 663
Srednia Mean 6 660 4 880 7 066 4891
Mediana Median 6 245 4730 6 506 4737
1 kwartyl First quartile 4026 3173 4166 3177
3 kwartyl Third quartile 8817 6389 9341 6402
Odch. standardowe [ Standard deviation 3533 2328 3907 2337
Skos$nosé Skew 0,769 0,630 0,855 0,631
Kurtoza Kurtosis 1,033 1,445 0,954 1,415

punkty pomiarowe lokowane byly glownie tam, gdzie ich zageszczenie do
tej pory byto najmniejsze, a co za tym idzie - gdzie byly najbardziej od siebie
oddalone. Ten sam skutek bylby oczywiscie widoczny, gdyby jednoczeénie
(lub zamiast tego) likwidowano lokalne skupienia punktéw. Proces ten rze-
czywiécie mial miejsce w odniesieniu do obszaru aglomeracji krakowskiej
i warszawskiej (ryc. 25).

Zmiany w rozmieszczeniu posterunkéw opadowych na analizowanym
obszarze w 25-leciu 1956-1980 postanowiono zilustrowaé przez poréwnanie
miesiecy i lat z najmniejsza oraz najwieksza ich liczba (ryc. 25-32, tab. 4). Sa
to luty 1956 roku z 1890 punktami i sierpiert 1975 z 2707 punktami pomia-

32 Sjatka interpolacyjna obejmowala cale terytorium ladowe Polski, Zalew Szczecinski,
czesé polska Zalewu Wislanego, Zatoke Pucka, a takze strefe szerokosci 2 km poza granicami
(patrz dodatek X.6).
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rowymi. Najmniejsza liczba - 1768 - danych rocznych MSDO dysponowano
dla roku 1956, najwieksza - 2698 - dla roku 1975. Spojrzenie na mapy lokali-
zacyjne (ryc. 25) pozwala na szybkie uchwycenie najwazniejszych réznic.
Oprécz wyraznego wzrostu liczby stanowisk daje sie zauwazyc¢:

* obecnos$¢ w 1956 roku specjalnych sieci miejskich w aglomeracji war-
szawskiej i krakowskiej; widoczne sg réwniez wyrdzniajace sie zageszczenia
stanowisk pomiarowych na zachéd od Poznania, w zachodnich Sudetach, na
Gornym Slasku i w Zachodnich Karpatach;

* bardziej rownomierne rozmieszczenie w roku 1975 posterunkéw opa-
dowych; zaznaczalo sie jedynie wyraZnie wyzsze ich zageszczenie w Sude-
tach, na Gérnym Slasku i w zachodnich Karpatach; w tym czasie sie¢ kra-
kowska juz nie istniata, a warszawska byla znaczaco mniejsza.

Bardziej subtelne r6znice widoczne sg na rycinach 26-32 i w tabeli 4. Po-
stuzono sie przy ich konstrukcji wynikami obliczen statystyk lokalnych w
ruchomym oknie dla siatki interpolacyjnej o rozmiarach 1 na 1 km (1 km?).
Wykorzystano dwie miary gestosci przestrzennej danych: odlegtosci od wezta
siatki do najblizszego punktu danych oraz liczby punktéw danych znajduja-
cych sie w promieniu 35 km od wezla (powierzchnia 3848,5 km?2). Promieri
35 km wybrano dlatego, poniewaz w terminach pomiaréw o najmniejszej
liczbie danych maksymalna odleglos¢ do wezta siatki interpolacyjnej wynosita
okoto 34 600 m (punkt siatki o wspodtrzednych w ukladzie 1992/19 : X = 786 000
iY =133 000 m; potudniowo-wschodni kraniec Polski, w Bieszczadach). Bio-
rac pod uwage mozliwy maksymalny btad okreslenia lokalizacji najblizsze-
go posterunku opadowego (Wetlina), przyjeta dlugos¢ promienia (35 km)
powinna gwarantowacd, ze w sasiedztwie wezla siatki interpolacyjnej zawsze
bedzie sie znajdowac co najmniej jeden punkt pomiarowy.

Najbardziej widoczna réznica pomiedzy poréwnywanymi terminami
dotyczy réwnomiernosci pokrycia posterunkami pomiarowymi terytorium
kraju. Najlepiej zmiane te ilustrujg histogramy (ryc. 26 i 27). W roku 1956
kontrasty byly bardzo duze. Wyrazaja si¢ one w rozrzucie wartosci ekstre-
malnych obu analizowanych parametréw, ich odchyleniu standardowym,
skosnosci i kurtozie. Zréznicowanie w roku 1956 miesci sie w przedziale od
wezla (o wspoétrzednych X = 571 000 m, Y = 220 000 m), lezacego 20 km na
poludnie od centrum Krakowa i otoczonego w lutym 1956 roku przez 106
punktéw pomiarowych, do 126 wezléw na kraricu Bieszczadéw z jedynie
jednym posterunkiem opadowym w promieniu 35 km. W roku 1975 ampli-
tuda wyraZnie zmalala i wynosita 3-95. Zmienila si¢ takze lokalizacja mak-
symalnej wartosci - stalo sie nig otoczenie wezta (X = 516 000 m, Y =210 000 m)
usytuowanego w zachodniejczesci BeskiduMatego®.Minimalna gestos¢

3 Stosowane w niniejszej pracy nazewnictwo i podzial regionalny Polski jest oparte na
publikacjach: Kondracki (2000) oraz Kondracki i Richling (1994).
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stanowisk - trzy - dotyczyta w roku 1975 tylko 17 weztéw siatki, z czego za-
ledwie dwa byly potozone w granicach Polski. W 1956 roku $rednio w obre-
bie 35 km sasiedztwa znajdowato sie okolo 20 posterunkéw, w roku 1975 - 30.
Przesunieciu ulegl zakres miedzykwartylowy: w roku 1956 potowa zmien-
noéci zawierala sie w przedziale 12-22, w 1975 roku - 23-33. W ciagu 20 lat
znaczaco zmalalo odchylenie standardowe, a skosnos¢ i kurtoza rozktadu
przestrzennego punktow pomiarowych zblizyty sie do charakterystycznych
dla rozkladu normalnego. Wraz z ogélnym wzrostem liczby stanowisk w la-
tach 1956-1975 spadla wyraznie odleglos¢ miedzy wezlem siatki interpola-
cyjnej a najblizszym stanowiskiem pomiarowym; $rednia zmalata z blisko
7,0 km do 4,9 km. Radykalnie zmniejszyla si¢ maksymalna odlegtosc¢ (z 34,6
do 26,6 km) i odchylenie standardowe (z ponad 3,5 km do 2,3 km). Efektem
mniejszego zréznicowania bylo wyrazne zwiekszenie kurtozy rozkladu od-
legtosci dla danych z roku 1975.

Zamieszczone ponizej mapy (ryc. 28-31) pozwalaja precyzyjnie wskazac
obszary o niskich i wysokich wartosciach poréwnywanych cech, a przeko-
nujacy ilustracja zmian, jakie w 25-leciu 1956-1980 dokonatly sie w organiza-
¢ji przestrzennej sieci pomiaréw opadéw atmosferycznych sa mapy réznic
(ryc. 32). Oprocz zasadniczych zmian w zageszczeniu stacji, najbardziej wi-
doczna cecha odrézniajaca rok 1956 od 1975 sa duze odmiennoéci w obrazie
,miesiecznym” i ,rocznym”. W roku 1956 trwala najszybsza w caltym anali-
zowanym 25-leciu rozbudowa sieci; rok 1975 byt pod tym wzgledem raczej
stabilny. Obrazéw z sierpnia 1975 i catorocznego nie sposéb gotym okiem
odréznic.

Mapy ,odleglosci” daja kartograficzny obraz wlasciwosci zidentyfiko-
wanej za pomoca syntetycznych wskaznikéw i histograméw. W roku 1956
widoczne jest duze zréznicowanie tej cechy, szczegélnie w pdinocnej, cen-
tralnej i wschodniej czedci kraju. Ekstremalnie duze odlegtosci od weztow
siatki interpolacyjnej (> 20 km) wystepuja nie tylko w strefach przygranicz-
nych na wschodzie i péinocy, ale takze na kilku powierzchniach w centrum
kraju, na Wyzynie Lubelskiej i Pojezierzu Pomorskim. Sie¢ pluwiometryczna
istniejaca w roku 1975 byla bardziej jednorodna. Najbardziej wyr6zniaja sie
obszary niskich , odlegtoéci” w Sudetach i Karpatach Zachodnich oraz sku-
pienie warszawskie.

Bardziej kontrastowy obraz daja mapy liczby stanowisk pomiarowych
wokol weztéw siatki interpolacyjnej. Charakterystycznymi elementami roz-
mieszczenia punktow pomiaréw opadéw atmosferycznych w roku 1956 by-
ty, wspomniane juz uprzednio, sieci miejskie w Warszawie i Krakowie,
a takze duze zageszczenia (powyzej 40 punktéw w promieniu 35 km) w ob-
rebie Sudetéw i Niziny Slaskiej oraz Gérnego Slaska, czesci Jury Krakowsko-
Czestochowskiej i Karpat Zachodnich. Wspomniane wyzej skupienia , gor-
sko-wyzynne” byly rozdzielone w 1956 roku obszarem o stosunkowo matej
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Ryc. 28. Odleglos¢ wezta siatki interpolacyijnej (1 x 1 km) od najblizszego stanowiska pomia-
rowego w miesigcu z najmniejsza (II-56: 1890) i najwieksza ich liczba (VIII-75: 2707)
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Ryc. 29. Odleglos¢ wezta siatki interpolacyjnej (1 x 1 km) od najblizszego stanowiska
pomiarowego w roku z najmniejsza (1956: 1768) i najwieksza ich liczbg (1975: 2698)
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Ryec. 30. Liczba stanowisk pomiarowych w promieniu 35 km od kazdego wezla siatki in-
terpolacyjnej (1 x 1 km) w miesigcu z najmniejszym (II-1956: 1890) i najwiekszym ich
zageszczeniem (VIII-1975: 2707)
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Ryc. 31. Liczba stanowisk pomiarowych w promieniu 35 km od kazdego wezla siatki
interpolacyjnej (1 x 1 km) w roku z najmniejszym (1956: 1768) i najwiekszym ich

80

700000

600000

500000

400000

Wspotrzedna - Y (m) - Coordinate

300000

200000

r

|

|

| L
77777 1

|

|

|

|

|

|
200000

300000

| | |
400000 500000 600000 700000

Wspotrzedna - X (m) - Coordinate

800000

700000

600000

500000

400000

Wspotrzedna - Y (m) - Coordinate

300000

200000

|
200000

|
300000

| | |
400000 500000 600000 700000

Wspétrzedna - X (m) - Coordinate

zageszczeniem (1975: 2698)

|
800000

105

95

85

75

65

55

45

35

25

15



700000

600000

500000

400000

Wspotrzedna - Y (m) - Coordinate

300000

200000

1 1 | 1
400000 500000 600000 700000
Wsp6trzedna - X (m) - Coordinate

700000

600000| 12000 m
10000 m
8000 m
6000 m
4000 m
2000 m
om
-2000 m
-4000 m
-6000 m
-8000 m
-10000 m
-12000 m
-14000 m
-16000 m
-18000 m
-20000 m
-22000 m

500000

400000

Wspétrzedna - Y (m) - Coordinate

300000

200000

i i i i i i
200000 300000 400000 500000 600000 700000 800000
Wsp6étrzedna - X (m) - Coordinate

Ryec. 32. Réznica liczby punktéw danych w promieniu 35 km od wezla siatki interpola-

cyjnej 1 x 1 km pomiedzy sierpniem roku 1975 (maksymalna liczba stanowisk pomiaru

opadéw w wieloleciu 1956-1980) a lutym 1956 (minimalna liczba stanowisk) - A. Réznica

odleglosci wezta siatki interpolacyjnej 1 x 1 km do najblizszego punktu danych pomiedzy
sierpniem roku 1975 a lutym 1956 - B
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gestosci stacji, usytuowanym na zachéd od goérnej Odry. Nizsze, ale jednak
znacznie przekraczajace srednig (powyzej 30 punktéw) zageszczenia istniaty
woéweczas takze w centralnej Wielkopolsce, na Kujawach, w okolicach Lodzi
i na przedgorzu wschodniokarpackim. Najbardziej zwarty i rozlegty obszar
skrajnie niskiego skupienia stanowisk pluwiometrycznych (< 10 w promie-
niu 35 km) wystepowal wzdtuz granicy wschodniej kraju, na odcinku rzeki
Bug. Obszary o podobnych wartosciach analizowanej cechy uktadaty sie was-
kim i nieco porozrywanym pasem takze dalej na péinoc, wzdluz wschodniej
granicy, a takze odcinka granicy z Obwodem Kaliningradzkim. Poza tym,
w 1956 roku istniato szereg niewielkich , depres;ji” powierzchni gestosci roz-
rzuconych gtéwnie wzdluz brzegu morskiego i zachodniej granicy. Naj-
wieksza z nich stanowil jednak poludniowo-wschodni kraniec Polski. Obraz
zageszczenia danych rocznych w 1956 roku miat kilka charakterystycznych
cech wlasnych, nie zaznaczajacych sie¢ wyrazZnie na mapie z lutego. Byly ni-
mi duze rozproszenie stanowisk pomiaru opadéw na péinoc od srodkowej
Wisty, nad gérng Warta (Wysoczyzna Belchatowska) oraz w centralnej i p61-
nocnej czesci Pojezierza Pomorskiego (Réwnina Bialogardzka, pojezierza:
Bytowskie i Drawskie).

W roku 1975 nie bylo juz tak silnych kontrastow w zageszczeniu stacji.
Wyzynno-gorski obszar duzego skupienia stanowisk pomiarowych byt bar-
dziej jednolity, cho¢ w dalszym ciagu zaznaczaly sie poprzednio istniejace
maksima. Nowosciag byto pojawienie sie elewacji gestosci (> 80) na obszarze
na wschéd od gérnej Wisty (Beskid Maty, Kotlina Zywiecka, Pogérze Sla-
skie) oraz na pograniczu miedzy Gorcami i Beskidem Zywieckim. Na Nizu
w dalszym ciggu dodatnig anomalie stanowila aglomeracja warszawska, ale
maksymalne gestosci nie przekraczaly tu juz wartosci 70. Poza tym, na
wiekszosci obszaru nizowego w obrebie 35 km sasiedztwa wystepuje 15-35
stanowisk pomiarowych. Strefy nieco wigekszego zageszczenia (okoto 40) by-
ty zlokalizowane w centralnej i potudniowo-zachodniej Wielkopolsce, Ku-
jawach, Pojezierzu Krajeniskim, Pojezierzu Kaszubskim, Wysoczyznie Pola-
nowskiej, Pojezierzu Bytowskim oraz na wschéd od Wisly, w obrebie
Zutaw, Wysoczyzny Elblaskiej i Réwniny Warmiriskiej. Najbardziej rozpro-
szona sie¢ pomiarowa, jak poprzednio, byla w Bieszczadach oraz wzdiuz
wschodniej i pétnocnej granicy kraju.

Najwieksze spadki zageszczenia stacji nastapily w obrebie i otoczeniu
aglomeracji krakowskiej oraz warszawskiej, jako efekt zlikwidowania spe-
cjalnych miejskich sieci pluwiometrycznych (ryc. 32A). Niewielka redukcja
nastapila réwniez na obszarze na pétnocny-zachéd od Poznania i w Tatrach
Zachodnich. Na pozostatej czesci kraju gestos¢ sieci pomiarowej wzrosta.
Najwigkszy przyrost nastgpil na terenach wyzynnych, pogoérskich i gor-
skich, na potudniowy zachéd od Krakowa (Plaskowyz Rybnicki, kotliny:
Oswiecimska i Ostrawska, Pogorze Zachodniobeskidzkie, Beskid Maly).
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W poludniowej czeéci kraju wzrost wiekszy od przecietnego mial miejsce
rowniez w Kotlinie Klodzkiej, Gérach Bardzkich i Zlotych oraz w Kotlinie
Jeleniogorskiej i Goérach Kaczawskich. Duzy zwarty obszar, na ktérym na-
stapilo znaczace zwiekszenie gestosci sieci stanowily: péinocno-wschodnia
czeé¢ Pojezierza Pomorskiego, szczegolnie zas Wysoczyzna Damnicka i Po-
lanowska, Pojezierze Kaszubskie, Pojezierze Bytowskie, Réwnina Charzy-
kowska, Dolina Brdy i Wysoczyzna Swiecka. Znaczace przyrosty wystapity
réwniez na wschod od Wisly, a w szczeg6lnosci w obrebie Pojezierza Itaw-
skiego i Rowniny Warminskiej. Mniejsze obszary duzego wzrostu zagesz-
czenia stacji pomiarowych zanotowano w zachodniej czeéci Réwniny Go-
rzowskiej i Pojezierza Mysliborskiego, w obrebie Wzniesiern Gubiriskich
i Rowniny Opolskie;j.

Zmiany odlegtosci wezlow siatki interpolacyjnej do najblizszego stano-
wiska pomiarowego wykazuja rozklad mozaikowy (ryc. 32B). W obrazie ca-
tego kraju najbardziej zwraca uwage rdéznica pomiedzy poludniowo-
zachodnig jego czescig a jego reszta. Na potudniowym zachodzie dominuja
raczej przyrosty odleglosci, a mozaika przeplatajacych sie obszaréw wzro-
stow i spadkéw jest bardzo ,,drobna”. Stanowi to efekt wysokiej juz w latach
piedziesiatych gestosci sieci na obszarach wyzynnych i gérskich, ktéra w ko-
lejnych dziesiecioleciach byla przede wszystkim optymalizowana pod ka-
tem rownomiernosci pokrycia. W obrebie pozostalej czesci kraju najbardziej
znaczace s3 stosunkowo zwarte obszary przyrostow odleglosci na zachod
od Poznania i w obrebie aglomeracji warszawskiej. Spadki dominuja na ob-
szarze na wschod i zach6d od Dolnej Wisty, na potudnie od Warszawy, na
Polesiu i Wyzynie Lubelskiej.

5. Maksymalne sumy dobowe opad6éw a Zr6dlowe serie
pomiarowe. Teoretyczne dystrybuanty danych

Analizowane roczne i miesieczne MSDO stanowig podzbiory baz da-
nych zawierajacych wszystkie zarejestrowane w poszczegélnych stanowi-
skach pomiarowych sumy dobowe opadéw. Relacje, jakie miedzy nimi za-
chodza przedstawiono na trzech przyktadach zamieszczonych na rycinie 33.
Kompletng dwudziestopiecioletnia seria sum dobowych opadéw dla anali-
zowanego wielolecia dysponowano jedynie dla kilkunastu stanowisk zloka-
lizowanych w przygranicznej strefie na terenie bytego NRD (patrz zalacznik
XIL1). Wybrano z nich trzy, ktére ukazujg zréznicowanie w ukladzie potu-
dnikowym: stacja Usedom na wyspie Uznam na potudniowy zachéd od
Swinoujécia (Hs = 2 m n.p.m.), Seelow przy ujsciu Warty do Odry (Hs = 55
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m n.p.m.) i Jonsdorf Kurort przy zbiegu trzech granic w okolicach Bogatyni
(Hs = 460 m n.p.m.). Konsekwentne zmiany w tym ukfadzie wykazuje tylko
jeden parametr statystyczny sum dobowych opadéw - ich odchylenie stan-
dardowe (odpowiednio: 4,95, 5,16 i 5,87 mm). Inne parametry swoje mini-
mum albo maksimum maja w danych z Seelow: najnizsza czesto$¢ dni
z opadem (42,0% wobec 46,0% w Usedom i 57,8% w Jonsdorf), najnizsza
$rednig sume dobowa (3,3, 3,4 i 3,8 mm), najwyzsza skosnos¢ (6,72, 4,60
i3,50), kurtoze (104,3, 38,1 i 19,8) i najwyzsze maksimum (126,8, 72,4 i 72,1 mm).
Biorac pod uwage czestos¢ dni z opadem, miesieczne MSDO stanowia od
5,69 (Jonsdorf) do 7,83% (Seelow) calego zbioru sum dobowych. Ten sam pa-
rametr w odniesieniu do rocznych MSDO waha sie od 0,47 do 0,65%.
Selekcja wykorzystywanych w niniejszej pracy danych miesiecznych
MSDO wyeliminowata catkowicie wartosci ponizej 0,4 mm (Usedom, Se-
elow) i 2,0 mm (Jonsdorf). Stanowily one 17,3% (Seelow), 19,8% (Usedom)
151,7% (Jonsdorf) catego zbioru sum dobowych (ryc. 33). Minimalne wartosci
rocznych MSDO w analizowanym wieloleciu wynosily w Usedom 13,6 mm,
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Ryc. 33. Poréwnanie dystrybuant empirycznych wszystkich sum dobowych opadéw

z 25-lecia 1956-1980 (1) z rozkladami miesiecznych (2) i rocznych (3) MSDO dla trzech

stanowisk zlokalizowanych w strefie przygranicznej na obszarze Niemiec (patrz zaltacz-
nik XIL.1)
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Ryc. 34. Przyklady czterech typéw rozkladéw statystycznych charakteryzujacych zbiory

danych MSDO. Punkty przedstawiaja wartosci empiryczne, za$ linie - najlepiej dopaso-

wane teoretyczne funkcje gestosci prawdopodobienistwa: VI 1961 - logarytmiczno-

-normalny, VII 1969 - Weibulla, XII 1976 - gamma, V 1978 - wartosci ekstremalnych
(Gumbela I)

w Seelow 15,0 mm, a w Jonsdorf Kurort 22,6 mm. Oznacza to, ze z calego
zbioru dobowych sum opadéw ,odrzucone” zostato odpowiednio 96,3, 96,9
i 98,1% wartosci nizszych. Istotne réznice pojawily si¢ rowniez w charakte-
rze rozkladéw statystycznych dwoéch pochodnych zbioréw danych. Najlep-
sze dopasowane dystrybuanty catego zbioru sum dobowych stanowily bo-
wiem badZz rozklad Weibulla (Usedom, Jonsdorf Kurort), badZz gamma
(Seelow)?. Po wyselekcjonowaniu maksymalnych miesiecznych i rocznych
sum dobowych ich rozklad na wszystkich stanowiskach jest logarytmiczno-
-normalny.

Dopasowywanie rozkladéw empirycznych danych MSDO do najczesciej
stosowanych w klimatologii dystrybuant teoretycznych (Pruchnicki 1987)
wykazalo, ze wigkszoé¢ analizowanych zbioréw najlepiej opisuje funkcja lo-

34 Panorska i in. (2007) stwierdzajg, na podstawie szczegétowej analizy setek serii dobo-
wych sum opadéw z obszaru Ameryki Pélnocnej z okresu ostatnich piecdziesieciu lat, ze w
wiekszosci przypadkéw prawdopodobienistwa ekstremalnych sum opadéw nie maleja w spo-
s6b wykladniczy, ale raczej potegowy. Oznacza to, ze rozklady statystyczne tradycyjnie uzy-
wane do ich modelowania (to jest wyktadniczy, Weibulla, gamma, logarytmiczno-normalny)
generalnie niedoszacowuja prawdopodobienistwo ekstreméw. Stopien tego odchylenia wyka-
zuje zmienno$¢ regionalng i sezonowa.
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garytmiczno-normalna (ryc. 34). Az 60% przypadkéw danych miesiecznych
i 68% rocznych bylo bowiem zgodnych z ta funkcjg. Dla 66 miesiecy (22%)
i 8 lat (32%) najlepszy okazat sie rozklad wartosci ekstremalnych (funkcja
Gumbela I). Poza tym, w odniesieniu do miesiecznych danych MSDO wyko-
rzystywano jeszcze rozklad gamma (14%), Weibulla (3%) i wykladniczy
(0,3%). Punktowe serie czasowe maksymalnych sum dobowych opadéw
podlegaja, wedlug Pruchnickiego (1987), wlasnie logarytmiczno-normalnym
regulom rozkladu frekwencji. Dominacja tego porzadku w ujeciu prze-
strzennym nie moze zatem stanowi¢ zaskoczenia.

6. Charakterystyka danych zrédlowych
za pomoca globalnych statystyk opisowych

Do opisu zbioru danych MSDO wykorzystano zaréwno statystyki
globalne (globalne, nieprzestrzenne), jak i statystyki najblizszego sasiada
(lokalne, przestrzenne, podrozdz. V.7). Drugie z wymienionych dotycza
zbioru réznic miedzy zmierzong w danym punkcie pomiarowym wartoscia
MSDO a MSDO zarejestrowang w najblizej lezagcym innym stanowisku. Daja
one zatem poglad na temat zmiennosci lokalnej analizowanej cechy. Staty-
styki lokalne sa istotne z wielu wzgledéw. Miedzy innymi Stach i Tamule-
wicz (2005b, 2005¢) stwierdzili, Ze to gtéwnie one wplywaja na jakos¢ esty-
macji pola sum miesiecznych i rocznych opadéw. Trzeba tez wyraznie
podkresli¢, ze miedzy warto$ciami statystyk nalezacych do obu grup nie ma
znaczacych zaleznosci. Oznacza to, ze znajomos¢ statystyk globalnych da-
nego zbioru danych przestrzennych nie daje podstaw do wnioskowania
0 jego zmiennosci lokalnej i na odwro6t.

Pelne zestawienie statystyk opisowych analizowanych zbioréw mie-
siecznych i rocznych MSDO zamieszczono na dotagczonym dysku DVD. Po-
nizej przedstawione zostang - w formie tabelarycznej i graficznej - wybrane
najwazniejsze ich charakterystyki.

Wszystkie spoéréd 325 analizowanych zbioréw danych MSDO przed-
stawiono w postaci skumulowanych rozktadéw na rycinach 35-38. Sa tam
roéwniez zamieszczone sumaryczne dystrybuanty dla poszczegélnych mie-
siecy roku w calym wieloleciu i zbiorczy rozktad roczny. Ten sposéb zesta-
wienia umozliwia szersza, niz za pomoca jedynie statystyk opisowych, cha-
rakterystyke danych.

Poréwnanie wykreséw krzywych skumulowanego rozkladu miesiecz-
nych MSDO pozwala latwo wskazaé¢ miesigce o stabilnym i zréznicowanym
,rezimie” wysokich opadéw. Swiadczy o tym zwarto$¢ wiazki krzywych.
Do takich wzglednie jednorodnych w analizowanym wieloleciu nalezaty
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miesigce wiosenne od marca do czerwca, a wérdd nich zwlaszcza czerwiec.
Od gtéwnej, bardzo waskiej, wiazki krzywych odstaja jedynie pojedyncze
przypadki: marzec 1974, kwiecient 1974 i 1976, maj 1956 oraz czerwiec 1976.
Sa to wszystko miesigce posuszne, o bardzo niskich opadach. W marcu 1974
roku 95% zanotowanych maksymalnych opadéw dobowych bylo na przy-
ktad mniejszych od 10 mm.

Druga grupe stanowia miesigce, gdzie wigzki krzywych sg szersze niz
poprzednio, ale stosunkowo jednorodne. Naleza do nich: lipiec, sierpien i li-
stopad. Podobny charakter miala takze zmiennos¢ MSDO we wrzedniu,
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Ryec. 35. Dystrybuanty empiryczne MSDO dla poszczegdlnych miesiecy wielolecia 1956-
-1980: od stycznia do czerwca. Gruba czerwona linia zaznaczono érednie rozklady dla
calego zbioru danych
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Ryc. 36. Dystrybuanty empiryczne MSDO dla poszczegélnych miesiecy wielolecia 1956-
-1980: od lipca do grudnia. Grubg czerwong linig zaznaczono $rednie rozklady dla catego
zbioru danych

grudniu i styczniu, ale w wieloleciu notowano w grupie tych miesiecy po 2-3
anomalne, odstajace znacznie od pozostalych, przypadki. Byly to skrajnie
suche miesigce: wrzesieni 1959 i 1969, grudzieri 1963, 1968 i 1972 oraz styczeri
1964.

Najbardziej zréznicowany charakter majg rozktady MSDO w lutym
i pazdzierniku. W tym ostatnim miesigcu widoczna jest wrecz wyrazna
dwudzielnos¢ wiazki, zwlaszcza dla dolnej potowy rozkladu. Grupa lat o ni-
skich maksimach dobowych w pazdzierniku obejmuje: 1957, 1959, 1961,
1962, 1965, 1969, 1972, 1977, 1979. Jak widac z tego zestawienia, takie sytua-
cje w analizowanym 25-leciu powtarzaly sie do$¢ systematycznie co 2-5 lat.
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Ryc. 37. Skumulowane srednie rozktady MSDO dla poszczegélnych miesiecy w wieloleciu
1956-1980

Skumulowane krzywe rozkladéw miesiecznych dla catego wielolecia
pokazuja, oczywiscie, znaczaca zmiennosé sezonowq (ryc. 37). Wyraznie ry-
suja sie dwie grupy miesiecy o skrajne odmiennym rezimie wysokich opa-
déw i ,strefa” przejéciowa. Z jednej strony sa to styczen, luty i marzec, a z
drugiej - czerwiec, lipiec i sierpien. Krzywe te nie sg jednak idealnie réwno-
legle wzgledem siebie. Dla miesiecy zimowych charakterystyczna jest duza
zbieznos¢ czestosci sum dobowych opadéw wyzszych od 10 mm, przy wy-
raznie odmiennych dolnych fragmentach rozkladu. Najwyzsza czestoscia
bardzo niskich MSDO cechuje sie luty: % zanotowanych wartosci byta
mniejsza od 5 mm. W wypadku miesiecy o najwyzszych MSDO sytuacja jest
odmienna. To raczej czesto$¢ wystepowania niskich maksymalnych sum
dobowych jest zblizona. Dla opadéw powyzej 8-9 mm na dobe zaznacza sie
wyrazna ,przewaga” ich frekwencji w lipcu. Czerwiec i sierpienri sa pod tym
wzgledem bardzo podobne. Uwage zwraca réwniez charakterystyczne
skrzyzowanie wieloletnich krzywych kumulacyjnych dla poziomu okoto
0,35 (35%) i sum opadéw < 9 mm dla kwietnia, pazdziernika i listopada. Jest
to odbicie wspomnianej wyzej odmiennosci rozkladu MSDO w pazdzierni-
ku, z wysoka powtarzalnoscig wystepowania lat z bardzo niskimi opadami
w tym okresie.
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Na rycinie 38 zawierajacej skumulowane roczne wartosci MSDO dla po-
szczegblnych lat analizowanego wielolecia najbardziej charakterystyczne
jest wystapienie zwartej wiazki krzywych, reprezentujacej lata , przecietne”
i odstajgce pojedyncze przypadki ,ekstremalne”. W odréznieniu jednak od
podobnych wykreséw wykonanych dla poszczegdlnych miesiecy, roczne
krzywe , ekstremalne” obejmuja tylko czes¢ catego zakresu zmiennosci - od-
staja od glownej wigzki w pewnym odcinku. Najbardziej typowe przyklady
to rok 1964 z anomalnie wysoka frekwencja MSDO mniejszych niz 25 mm,
rok 1974, kiedy wyjatkowo rzadko notowano sumy dobowe opadéw nizsze
od 35 mm, czy rok 1970 z ekstremalnie wysoka czestoscia sum przekraczaja-
cych 40 mm na dobe (tab. 5). W pozostalym zakresie wysokosci MSDO lata
te mieszcza sie w granicach , przecietnosci”. Jedynym przypadkiem, ktory
narusza te regule jest rok 1976, z konsekwentnie minimalnymi frekwencjami
w kazdej klasie wysokosci MSDO.

Najnizsze roczne MSDO w wieloleciu 1956-1980 zawieraly sie¢ w prze-
dziale od 10,0 (rok 1964) do 16,4 mm (rok 1980). Jest to zmiennos¢ stosun-
kowo niewielka wobec zréznicowania najwyzszych rocznych sum dobo-
wych, ktére wynosity od 108,1 mm w 1956 roku do 300,0 mm w roku 1973.

90



Miesieczne MSDO wykazuja regularng i znaczaca cyklicznoé¢ sezonowa
zaréwno w ujeciu wieloletnim (ryc. 39, tab. 6), jak i przy poré6wnywaniu ko-
lejnych lat (ryc. 40). Dotyczy to gléwnie sredniej (mediany, kwartyli) i od-
chylenia standardowego. Zmiennoé¢ sezonowgq innych parametréw wida¢
wyraznie dopiero w ujeciu wieloletnim. Warto$ci miar centralnych i rozrzu-
tu s minimalne w miesigcach zimowych. Od kwietnia nastepuje wyrazny
wzrost, a maksimum jest osiggane w lipcu. W kolejnych miesigcach do
grudnia nastepuje konsekwentny spadek. Przebieg ten nie ma charakteru
symetrycznej sinusoidy. Gradient wzrostu wiosennego jest mniejszy niz
spadku letnio-jesiennego. Przebieg krzywej absolutnych maksiméw w po-
szczegblnych miesigcach jest nieco odmienny. Najnizsze wartosci zanoto-
wano w listopadzie i grudniu (ponizej 100 mm na dobe). Zimg, a szczegdlnie
w styczniu najwyzsze MSDO przekraczaty nieco 100 mm. W kolejnych mie-
sigcach, od kwietnia do sierpnia, notowano opady przekraczajace 200 mm,
z maksimum w czerwcu wynoszacym 300 mm. Od wrzeénia do listopada
wieloletnie maksima miesieczne spadaja od poziomu okoto 150 mm na dobe
do okoto 80 mm.
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Ryc. 39. Mediana, przedzial miedzykwartylowy oraz przedziat 90% miesiecznych i rocznych
MSDO w wieloleciu 1956-1980
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Ryc. 40. Wartosci §rednie (b), odchylenie standardowe (a) i skosnos¢ (c) MSDO w kolejnych
miesiacach (A) i latach (B) wielolecia 1956-1980

Charakterystyczna cecha zbioréw danych miesiecznych MSDO jest silna
(R =0,855), wprost proporcjonalna relacja pomiedzy wartoscia érednia a od-
chyleniem standardowym (ryc. 42A). Jest to wladciwos$¢ nazywana w staty-
styce heteroscedastycznoscia (gr. hetero - r6zny i skedasis - rozrzut, rozpro-
szenie), kiedy sekwencja lub wektor zmiennych losowych charakteryzuje
zréznicowanie wariancji (Goovaerts 1997, Isaaks, Srivastava 1989). Dla
zmiennych prawoskoénych zazwyczaj wariancja wzrasta wraz ze wzrostem
$redniej, dla zmiennych lewoskosnych - maleje (ryc. 41). Relacja miedzy
$rednig a wariancja ma charakter funkcji kwadratowej, z czego wynika, ze
relacja pomiedzy $rednig a odchyleniem kwadratowym powinna by¢ linio-
wa. Przykladow takich zmiennych jest bardzo wiele zaréwno w srodowisku
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przyrodniczym, jak spoteczno-gospodarczym. Kiedy poréwnujemy na
przykiad wysokosci terenu z obszaru Wielkopolski (nizina) z notowanymi
w Tatrach (gory), stwierdzamy, Ze rosnie nie tylko §rednia wysokos¢ ponad
poziomem morza, ale takze ich zréznicowanie (przecietne deniwelacje po-
miedzy szczytami i obnizeniami). W praktyce statystycznej i ekonometrycz-
nej (Hamilton 1994, Kennedy 1998, Salvatore, Reagle 2002) obecnos¢ hetero-
scedastycznoéci danych uwazane jest za niekorzystne, poniewaz utrudnia
identyfikacje poprawnych modeli regresyjnych opartych na metodzie zwy-
klych najmniejszych kwadratéw (ang. OLS - Ordinary Least Squares). W kon-
tekécie problemu niniejszej rozprawy jest to jednakze wlasciwosé¢, ktoéra
umozliwia ocene relacji bezwzglednych wysokosci MSDO na podstawie
wiedzy o ich zmiennosci (por. rozdz. VI).

Omawiana zalezno$¢ (ryc. 42A), bardzo zblizona do liniowej, pokazuje,
ze odchylenie standardowe wynosi zazwyczaj okoto 56% wartosci Srednie;j.
Od linii regresji najsilniej in plus odstaje przypadek z lipca 1970 roku, a in
minus - z pazdziernika roku 1974. Podobne, cho¢ nieco stabsze, wprost pro-
porcjonalne zaleznosci wystepuja miedzy maksimum miesiecznych MSDO
a ich odchyleniem standardowym (R = 77,8%), miedzy sko$noscia a kurtoza
(R=77,2%) oraz miedzy $rednig a maksimum (R = 64,8%).

Do oceny mozliwoéci wystepowania diugookresowego trendu rocznych
i miesiecznych statystyk MSDO z wielolecia 1956-1980 uzyto nieparame-

Ryec. 41. Hipotetyczne profile danych w czasie badz przestrzeni ilustrujace pospolite re-
lacje pomiedzy lokalnymi Srednimi i lokalng zmiennosciq (Isaaks, Srivastava 1989):
(a) - $rednia, reprezentowana przez pozioma lini¢ oraz zmiennos¢ sa state, (b) - trend
$redniej, zmiennos¢ pozostaje stala, (c) - rednia jest stala, a zmiennos¢ sie zwieksza lub
maleje, (d) - zar6wno lokalne érednie, jak i lokalna zmiennoéc¢ rosna lub maleja
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Ryec. 42. Relacja miedzy érednig a odchyleniem standardowym MSDO w poszczeg6lnych

miesigcach wielolecia 1956-1980: A - statystyki globalne, B - réznice wartosci opadéw

wzgledem najblizszego sasiada. Na wykresach zaznaczono krzywa regresji oraz jej 99%
przedziat ufnosci. Podano takze wzér funkeji i wspélczynnik determinacji regresji

trycznego testu Manna-Kendalla, w jego modyfikacji uwzgledniajacej sezo-
nowos¢ (Hirsch i in. 1982). Jest on szeroko uzywany w naukach przyrodni-
czych i spoleczno-gospodarczych ze wzgledu na prostote, stabilnos¢ oraz
mozliwos¢ uwzgledniania brakéw danych i wartosci ponizej progu detekgji.
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Tabela 5. Statystyki opisowe rocznych MSDO w latach 1956-1980

Rok Mini- Q1 Mediana Q3 Maksi- Srednia SD S k(i_,
mum mum $nosé
Mini- First . Third Maxi- Skew-
Year mum quartile Median quartile mum Mean St. Dev. ness
1956 14,6 30,1 38,1 50,1 108,1 41,4 15,0 0,988
1957 12,5 30,3 39,5 53,4 189,7 44,0 194 1,628
1958 12,6 28,0 35,2 46,6 181,9 41,2 21,4 2,287
1959 11,3 28,0 36,6 48,8 144,2 40,7 18,0 1,447
1960 12,5 31,7 40,7 54,3 181,8 45,3 19,8 1,689
1961 11,7 28,2 35,4 46,5 123,0 38,8 15,0 1,271
1962 13,1 26,8 34,4 45,4 177,7 38,6 17,6 2,038
1963 14,2 28,2 35,4 45,2 136,1 38,4 14,7 1,429
1964 10,0 25,4 33,7 48,0 191,8 40,1 22,7 2,143
1965 15,3 30,2 39,4 50,5 174,0 42,4 16,9 1,572
1966 10,8 32,2 42,0 55,0 221,0 45,8 18,4 1,555
1967 15,3 30,1 38,4 50,6 133,9 41,8 15,4 1,065
1968 14,3 28,2 36,6 49,3 190,6 40,9 17,9 1,678
1969 10,9 28,4 35,2 46,7 1554 39,3 15,7 1,597
1970 154 32,3 43,0 60,5 2429 51,5 30,2 2,298
1971 12,5 27,8 34,8 45,7 173,0 38,0 14,9 1,683
1972 14,6 31,9 41,9 54,8 223,5 46,3 21,5 2,389
1973 11,9 26,1 32,5 42,1 300,0 37,3 20,2 4,333
1974 15,4 33,8 41,7 50,4 163,0 44,1 14,6 1,550
1975 15,0 32,5 40,7 51,3 146,5 43,5 15,4 1,302
1976 13,0 25,1 30,8 39,4 166,1 34,6 14,4 2,040
1977 15,0 31,7 40,1 52,4 193,4 44,0 18,0 1,729
1978 12,8 27,1 34,2 45,0 210,8 39,5 20,3 2,538
1979 12,3 27,3 34,3 42,0 205,6 37,2 17,3 3,132
1980 16,4 33,4 42,0 54,2 168,3 46,4 18,6 1,580

W niniejszym opracowaniu postuzono sie jego implementacja opracowana
przez Libiseller i Grimvall (2002, http://www.mai.liu.se/~clib/ welcome/
PMKtest.html). Roczne dane MSDO nie wykazuja w analizowanym wielole-
ciu zadnych istotnych statystycznie tendencji. Nieco inaczej wyglada rezultat
testu dla miesiecznych MSDO (tab. 7). Wskazuje on, ze w latach 1956-1980
zmalaly ich maksima, zréznicowanie i skosnos¢. Przeglad szczegétowych
wynikéw dla poszczegélnych miesiecy ujawnia, ze zmiany dotycza przede
wszystkim miesiecy zimowych. Na przyklad, maksima (r = -0,56) i odchyle-
nia standardowe (r = -0,55) dla marcowych MSDO wykazuja spadek na po-
ziomie istotnosci p = 0,002.
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Tabela 6. Statystyki opisowe MSDO dla poszczegélnych miesiecy i calego roku w latach
1956-1980

Miesiac LICZ?P_ Mini- Maksi- Srednia | Mediana SD ,Sk‘f', Kurtoza
nosé mum mum $nosé
Month Count Mini- Maxi- Mean Median | St. Dev. Skew- Kurtosis
mum mum ness
1 61512 0,1 163,0 9,1 8,0 5,6 3,050 32,410
11 61 615 0,0 109,0 8,9 7.8 5,8 2,130 14,080
111 61 954 0,0 103,0 9,4 8,3 54 1,850 10,720
v 62229 0,0 221,0 13,2 11,8 7,7 2,150 19,690
A\ 62 535 0,0 223,5 19,1 16,5 11,8 2,160 12,610
VI 62 580 0,1 300,0 24,5 21,0 15,4 2,360 15,400
VIl 62 645 04 2429 27,5 23,5 17,8 2,190 12,590
VIII 62 618 0,6 215,5 25,0 21,3 16,2 2,120 12,150
IX 62 679 0,0 145,0 16,8 14,8 10,4 1,680 9,170
X 62 580 0,0 108,1 14,5 12,3 10,1 1,530 6,940
XI 62 356 0,0 80,1 12,7 11,3 6,7 1,620 7,810
XII 62182 0,0 82,7 10,7 9,7 6,1 1,730 10,020
Rok 61 940 10,0 300,0 41,6 37,3 18,8 2,213 9,715

Tabela 7. Ogélny wynik testu Manna-Kendalla na obecnos¢ liniowego trendu statystyk
miesiecznych MSDO

Parametr Parameter n | Stat. testu | Odch. Std. | Stat. MK | Poziom p
n | Teststat. | Std. Dev. | MK stat. p-value
Minimum Minimum 300 184 186,252 0,9879 0,3232
1Q (25%) First Quartile 300 117 190,619 0,6138 0,5395
Mediana (50%) Median 300 74 179,265 0,4128 0,6798
3Q (75%) Third Quartile 300 48 168,408 0,2850 0,7756
Maksimum Maximum 300 -333 139,026 -2,3952 0,0166
Zakres Range 300 -350 135,056 -2,5915 0,0096
3Q-1Q Interquartile Range | 300 6 148,400 0,0404 0,9677
Srednia Mean 300 20 175,970 0,1137 0,9095
Odch. stand. Stan. Deviation 300 -200 144,074 -1,3882 0,1651
Skos$nosé Skewness coef. 300 -374 171,422 -2,1818 0,0291

7. Charakterystyka danych zZr6dlowych
za pomoca lokalnych statystyk opisowych

Przedstawiona nizej analiza statystyk lokalnych ma istotne ogra-
niczenia. O ile w kazdym jej momencie dysponowano surowymi danymi
pomiarowymi MSDO, to w drugim wymienionym zakresie uzywane opro-
gramowanie (Surfer wersja 8) takiej mozliwosci nie stwarzalo. Oznacza to,
ze nie bylo bezposredniego ,,dostepu” do zbioru réznic NN; uzyskano jedy-
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Ryc. 43. Mediana, przedzial miedzykwartylowy oraz zakres miesiecznych i rocznych
$rednich réznic MSDO w najblizszych stanowiskach w wieloleciu 1956-1980

nie pelen zestaw ich statystyk opisowych dla kazdego z 325 analizowanych
zbioré6w MSDO. Tak wiec w niektérych z zamieszczonych ponizej rycin
przedstawione sa , statystyki ze statystyk”.

Zmiennos$¢ sezonowa statystyk réznic MSDO w najblizszych stanowi-
skach jest jeszcze silniej zarysowana i dotyczy wszystkich, oprécz mini-
mum (ktére w kazdym miesigcu wynosito oczywiscie 0 mm) i sko$nosci,
parametrow (ryc. 43 i 44). Srednia réznica, dla catoéci danych miesiecznych
wynoszaca 4,4 mm, waha si¢ od 2,5-2,6 mm w styczniu, lutym i marcu do
8,2 mm w lipcu. Rozklad wartosci jest jednak zazwyczaj silnie prawosko-
$ny (Srednia sko$nosé to 3,221, maksymalnie nawet 15,37 w kwietniu roku
1966), co powoduje spore rozbieznosci miedzy Sredniag a mediang. Prze-
cietna mediana dla miesiecy wynosi zatem jedynie 2,9 mm i zmienia si¢ od
1,7 mm w styczniu oraz lutym do 5,4 mm w lipcu. Przebieg sezonowy jest
bardziej symetryczny, niz mialo to miejsce przy statystykach globalnych.
Wyraznie odrézniaja sie od siebie dwa poéirocza: od pazdziernika do marca
i miedzy kwietniem a wrzeéniem. W pierwszym z nich r6znice NN MSDO
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sa niskie i mato zré6znicowane, w drugim zmieniaja sie znacznie z miesigca
na miesiac. Srednie miesieczne odchylenie standardowe réznic dla wszyst-
kich 300 przypadkéw wynosi 4,9 mm i waha sie od 1,0 do 14,0 mm. Jego
sezonowa zmienno$¢ mieéci sie¢ miedzy 2,7 mm w styczniu i lutym a 9,1 mm
w lipcu. Bardzo charakterystyczny jest rozklad maksiméw analizowanej
cechy zbioru danych miesiegcznych MSDO. Srednia miesieczna maksy-
malna réznica dla 25-lecia 1956-1980 wynosita 53,0 mm i wahala sie
w przedziale od 7,6 mm w grudniu 1972 roku do 199,8 mm w maju tego
samego roku. Réwniez ta cecha ma wyrazny rozklad sezonowy, jednak
w pewnych szczegoétach jest on odmienny od opisywanych poprzednio.
Podobnie jak poprzednio, najmniejsze maksymalne réznice notowane sa
w styczniu (Srednio 30,3 mm), a najwieksze w lipcu (Srednio 86,9 mm), ale
inne sa charakterystyki jej zmiennosci. Miesigcem wyraznie dominujacym
w tym aspekcie jest maj i nie wynika to jedynie z powodu wystapienia
jednej ekstremalnej wartosci we wspomnianym powyzej maju roku 1972.
Zmienno$¢ maksimum réznic rowniez w czerwcu i sierpniu byta wieksza
niz w lipcu, a dwa pozostale przypadki, kiedy cecha ta osiagneta wiecej
niz 195 mm wystapily w kwietniu i sierpniu. Miedzy majem a sierpniem
zdarzaja sie w Polsce srednio wiecej niz raz w roku sytuacje, kiedy na dy-
stansie kilku/kilkunastu kilometréw réznice maksymalnych sum dobo-
wych przekraczaja 100 mm. W pozostalych miesigcach sg to przypadki
sporadyczne.

Zalezno$¢ miedzy érednia a odchyleniem standardowym, jeszcze silniej-
sza niz opisana powyzej, istnieje rowniez w statystykach najblizszego sasia-
da (ryc. 42B). Wspolczynnik kierunkowy regresji jest prawie dwukrotnie
wiekszy niz poprzednio, czyli odchylenie standardowe jest przecietnie
010% wieksze od Sredniej. Przypadki odstajace sa mniej widoczne niz po-
przednio. WyrazZnie zaznaczaja sie jedynie dwa usytuowane powyzej krzy-
wej regresji. Sg to, ponownie, lipiec roku 1970 i czerwiec roku 1966.

Roéznice NN rocznych MSDO sg wyraznie wyzsze niz w kazdym z mie-
siecy (ryc. 43 i 44). Srednie wahaty sie od 8,0 mm w roku 1962 do 12,8 mm
w roku 1965 wynoszac przecietnie 10,1 mm. Rozklad danych rocznych
byl nieco mniej sko$ny niz miesiecznych (2,953) i znacznie bardziej sta-
bilny pod tym wzgledem (1,985-4,611). Mediana jest zatem réwniez wy-
raznie nizsza od $redniej i wynosi 6,9 mm (5,2-9,0 mm). Odchylenie stan-
dardowe wynosito przecietnie 10,9 mm (8,6-14,1 mm) i tylko w latach
1956 oraz 1967 bylo nizsze od $redniej. Maksima réznic NN rocznych
MSDO zmienialy sie od 58,3 mm w 1956 roku do 181,5 mm w roku 1978
i wynosily przecietnie 112,8 mm. Zastosowanie testu Manna-Kendalla nie
ujawnilo obecnosci zadnego istotnego liniowego trendu rocznych staty-
styk NN MSDO.
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w najblizszych stanowiskach w kolejnych miesigcach (A) i latach (B) wielolecia 1956-1980

Ogoélny wynik testu Manna-Kendalla (tab. 8) wskazuje na obecnos¢
w analizowanym zbiorze statystyk NN MSDO szeregu istotnych tendencji.
Sa to wszystko trendy ujemne i dotycza wartosci trzeciego kwartyla, mak-
simum, zakresu, zakresu miedzykwartylowego, sredniej, odchylenia standa-
rowego i skosnosci. Przeglad statystyk M-K dla poszczegélnych miesiecy
wykazal, ze rezultaty te s3 w gléwnej mierze uwarunkowane zmianami
w owych charakterystykach w miesigcach zimowych i wiosennych, a zwtasz-
cza w marcu i lutym. Koresponduje to nieco z przedstawionymi poprzednio
wynikami tego samego testu statystyk globalnych. W kilku przypadkach
(marzec: maksimum, zakres, srednia, odchylenie standardowe; luty: odchy-
lenie standardowe) trendy byly istotne na poziomie p < 0,001%. Jako przy-
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ktad umieszczono wykres pokazujacy tendencje Srednich i maksymalnych
réznic NN miesiecznych MSDO oraz ich odchylenn standardowych dla
marca (ryc. 45). Proces zmniejszania si¢, w ujeciu wieloletnim, lokalnej
zmiennosci ekstremalnych opadéw to jeden z ciekawszych wynikéw uzy-
skanych w tej czesci niniejszej rozprawy. Ten aspekt wymagalby osobnej
i bardziej wnikliwej analizy dokonanej na danych z diuzszego wielolecia.

Tabela 8. Ogolny wynik testu Manna-Kendalla na obecnosé¢ liniowego trendu statystyk
réznic wysokoéci opadéw w najblizszych stanowiskach miesiecznych MSDO

Parametr Parameter n | Stat. testu | Odch. Std. | Stat. MK | Poziom p
n | Teststat. | Std. Dev. | MK stat. p-value
1Q (25%) First Quartile 300 -251 187,271 -1,3403 0,1801
Mediana (50%) Median 300 -323 195,647 -1,6509 0,0988
3Q (75%) Third Quartile 300 -477 194,512 -2,4523 0,0142
Maksimum Maximum 300 -515 161,531 -3,1882 0,0014
Zakres Range 300 -515 161,531 -3,1882 0,0014
3Q-1Q Interquartile Range | 300 -522 195,349 -2,6721 0,0075
Srednia Mean 300 -540 196,109 -2,7536 0,0059
Odch. stand. Stan. Deviation 300 -720 186,269 -3,8654 0,0001
Skosnosé Skewness coef. 300 -356 176,560 -2,0163 0,0438
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Ryc. 45. Trendy statystyk réznic wzgledem najblizszego sasiada miesiecznych MSDO
dla marca w wieloleciu 1956-1980
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Na rycinach 46 i 47 znajduja si¢ mapy punktowe pokazujace rozklad
MSDO w miesigcach i latach o najnizszych i najwyzszych wartosciach $red-
nich réznic NN. Aby z obrazu wyeliminowac¢ wptyw bezwzglednej wysoko-
Sci opadow, ich wartosci zostaly zestandaryzowane. Istota odmiennosci jest
szczegodlnie wyraznie widoczna na mapach miesiecznych MSDO. W lutym
1976 caly obszar na wschéd od gérnej Warty, Noteci i dolnej Wisty cechowat
si¢ malo zréznicowanymi skrajnie niskimi lub wrecz zerowymi opadami.
Réwniez na zachéd od tej linii, mimo wyraZznie wiekszych opadéw, ich
zmienno$¢ przestrzenna jest niewielka. W zasadzie, na calym terytorium
kraju nie zaobserwowano sytuacji, aby punkty nalezace do skrajnych klas
(czerwonej i ciemnoniebieskiej) ze soba bezposrednio sgsiadowaty. Obraz
z lipca 1965 jest wyraznie odmienny. Dominuje mozaika niewielkich, niere-
gularnych powierzchni z opadami w zblizonych klasach wysokosci, a w wielu
miejscach punkty ze skrajnie niskimi i wysokimi MSDO sa polozone bardzo
blisko siebie. Tak silnych kontrastéw nie wida¢ na mapach rocznych MSDO
z 1962 i 1965 roku. Mimo to réznice sa, przy bardziej wnikliwym ogladzie,
wyrazne, szczegdlnie w postaci liczby pojedynczych punktéw w skrajnie
wysokich i niskich klasach opadéw wystepujacych posréd stanowisk, gdzie
zanotowano przecietne MSDO (w zakresie £ 1 SD).

8. Relacje czasowe

Analizowany zbiér danych rocznych i miesiecznych MSDO przedsta-
wiono takze poprzez okreslenie powtarzalnosci sum opadéw w okreslonych
przedziatach ich wysokosci (ryc. 48). Nie mozna jednakze zestawionych w
taki sposéb wartosci w zaden sposéb utozsamiaé z rzeczywista czestoscia
wystepowania punktowych sum dobowych opadéw o réznej wysokosci.
Jakkolwiek sie¢ pluwiometryczna na terenie naszego kraju byta w wieloleciu
1956-1980 bardzo gesta, to jednak z pewnoscia nie kazdy opad zostat w niej
zarejestrowany, a w wielu przypadkach lokalizacje maksymalnych wydaj-
noéci stwierdzonych opadéw znajdowaly sie gdzies pomiedzy posterunka-
mi pomiarowymi. Poza tym, specyfikg zbioru MSDO jest rejestrowanie dla
poszczegdlnych stanowisk tylko jednej, najwyzszej sumy dobowej w miesia-
cu lub roku. Z pewnoscia zdarzaly sie wielokrotnie sytuacje, ze w danej lo-
kalizacji réwnie wysokie opady mogly wystepowac czeéciej niz jeden raz.
Nie powinny jednak by¢ to réznice diametralne. Wskazuje na to regularny
raczej uklad krzywych na rycinie 48. Wynika z nich, Ze $rednio kazdego ro-
ku w analizowanym wieloleciu notowano pieédziesiat kilka przypadkow
sum dobowych przekraczajacych 100 mm, 7 do 8 wystapierr opadéw powy-
zej 150 mm i jednokrotnie sumy wyzsze od 200 mm. Najwiekszy odsetek ta-
kich zdarzeri miat miejsce w lipcu - odpowiednie wartosci czestosci byty na-
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stepujace: 20, 4 do 51 0,7 do 0,8 (co 1,25 do 1,43 roku). Zblizony do lipcowe-
go rozklad czestosci wysokich sum dobowych opadéw maja takze czerwiec
i sierpiery; pozostale miesigce réznig sie juz znacznie pod tym wzgledem.
Bardzo charakterystyczne i zblizone do siebie ksztaltem sg krzywe powta-
rzalnoéci dla kwietnia i maja. Wykazuja one wyrazne zalamanie i dla MSDO
powyzej 110 mm (w maju) lub 90 mm (w kwietniu) przebieg tych krzywych
zblizony jest raczej do typowego dla miesiecy letnich. Ponizej tych wartosci
ukladaja sie one konsekwentnie w obrebie grupy miesiecy jesienno-zimowo-
wiosennych. Najnizsze czestosci MSDO, szczegdlnie dla wartoéci powyzej
40 mm, wystepuja w marcu. Ze wzgledu na wspomniane wyzej ogranicze-
nia posiadanego zbioru danych do oceny czestosci punktowych MSDO na
terenie naszego kraju, do obliczonych empirycznych wartosci powtarzalno-
Sci nie dopasowywano zadnych funkcji umozliwiajacych ich ekstrapolacje.
Z wykreséw (ryc. 48) odczytano jedynie przyblizone wartosci miesiecznych
i rocznych MSDO o powtarzalnosci 0,1 (raz na 10 lat). Wynosily one dla ko-
lejnych miesiecy roku kalendarzowego: 106, 87, 73, 121, 195, 263, 262, 250,
139, 108, 81 i 81 mm. Roczna MSDO o takiej powtarzalnosci wynosi okoto
267 mm.
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Ryec. 48. Powtarzalnoé¢ (liczba przypadkéw rocznie) na terytorium Polski miesiecznych
i rocznych MSDO o sprecyzowanej wysokosci okreélona na podstawie danych z wielolecia
1956-1980

104



Zestawienie dat i wysokosci rocznych MSDO (ryc. 49) pokazuje, ze
w Polsce takie zdarzenie moze by¢ zarejestrowane kazdego dnia w roku.
Prawdopodobiefistwo jego wystapienia do pierwszej dekady kwietnia i po
polowie pazdziernika jest jednak bardzo niskie. Wysokie sumy dobowe
opadoéw czesciej wystepuja jesienia, niz zima i na poczatku wiosny. Réwniez
wysokosci rocznych MSDO sg silnie zréznicowane sezonowo. Opady o su-
mach przekraczajacych 100 mm na dobe przed potowa maja i po potowie
sierpnia wystepuja bardzo rzadko. Przez 25 lat w okresie obejmujacym bli-
sko 75% roku zanotowano tylko 89 takich maksimoéw rocznych, o Iacznej
liczbie 892. Losowy charakter wysokich sum opadéw dobowych widoczny
jest nawet w 25-letniej serii obserwacyjnej dla przekraczajacej 2400 stano-
wisk sieci obserwacyjnej. Na rycinie 49 wyraznie zaznaczaja si¢ zaré6wno
pojedyncze opady rejestrowane w setkach stanowisk, jak i kilkudniowe
okresy, w ktorych takie zdarzenie przez 25 lat ani razu nie wystapito. Do tej
pierwszej grupy naleza miedzy innymi opady z 18 lipca 1970 roku, kiedy
maksimum roczne zostalo zanotowane w 742 stanowiskach, 8 sierpnia 1978
roku (558 stanowisk), 10 sierpnia 1964 (468 stanowisk), 14 maja 1962 roku
(573 stanowisk) i kilka innych. ,Dziury” w wykresie w okresach wysokiej
czestotliwosci wystepowania rocznych dobowych maksiméw opadowych
sa widoczne na przyklad dla przedziatu 5-7 sierpnia (tylko 623 przypadki),
czy 1-2 lipca (368 przypadkéw). Na uwage zastuguje rowniez najdluzszy,
bo 4-dniowy okres pomiedzy 24 a 27 marca, w trakcie ktérego przez 25 lat
w zadnym punkcie pomiarowym nie zanotowano sumy dobowej opadu,
ktéra bylaby zaklasyfikowana jako najwyzsza w roku.

W tabeli 9 zestawiono 18 przypadkéw sum dobowych opadéw przekra-
czajacych 200 mm, a zanotowanych w wieloleciu 1956-1980. Az 12 wystapito
w trakcie jedynie dwoch epizodéw, ktére mialy miejsce w zachodnich Kar-
patach: 18 lipca 1970 i 30 czerwca 1973 roku. Najwyzszy opad dobowy, wy-
noszacy 300 mm, zarejestrowano w tym drugim terminie na Hali Gasieni-
cowej w Tatrach. Jak wynika z zestawienia dokonanego przez Prokopa
(2007), by? to prawdopodobnie najwyzszy opad dobowy na terenie naszego
kraju w calym okresie obserwacji instrumentalnych. Jednakze, nie jest to, jak
mozna by sadzi¢, jaki§ poziom maksymalny, wynikajacy z polozenia geogra-
ficznego Polski. Blisko bowiem granic naszego kraju zanotowano sumy do-
bowe wyraznie wyzsze (Prokop 2007). Byto to bowiem 353 mm w Zinnwald-
-Georgenfeld (Saksonia, Niemcy, 12/13.08.2002 r.), oraz 345,1 mm w Nova
Louka (Gory Izerskie, Czechy, 30.07.1897 r.). Z szacunkéw maksymalnych
prawdopodobnych opadéw (ang. probable maximum precipitation) na terenie
Czech o réznym czasie trwania, wykonanych przez Rezacova i in. (2005),
wynika, ze w kilku przygranicznych gérskich i pogoérskich obszarach punk-
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Tabela 9. Zestawienie rocznych MSDO przekraczajacych 200 mm, ktére zarejestrowano
na terytorium Polski w latach 1956-1980

Stanowisko Data fonelrre Hs Opad
X35 (m) Y (m) (mm/doba)
(m n.p.m.)
. Eastin Northin Elevation Precipitation

Station name Date (m) & (m) & (m a.sl) (mnllj /day)
Hala Gasienicowa 73-06-30 572 600 154 100 1520 300,0
Hala Kondratowa 73-06-30 570 200 154 000 1333 269,4
Leskowiec 70-07-18 532 200 214 800 870 2429
Staricowa 70-07-18 538 400 187 100 850 234,4
Kasprowy Wierch 73-06-30 571 400 152 200 1991 232,0
Magurka 70-07-18 509 500 212900 900 229,3
Zubrzyca Gérna 70-07-18 545 700 189 000 700 226,0
Szczyrk 70-07-18 502 300 205 400 520 2240
Wadotki Borowe 72-05-14 715 900 569 800 130 223,5
Niepotomice 66-05-29 587 000 243 200 194 221,0
Wapienica, zapora 72-08-21 497 500 212900 480 2155
Lipowa 70-07-18 505 900 199 900 532 213,0
Zawodzie 78-09-08 659 400 615 800 120 210,8
Istebna-Mtoda Gora 70-07-18 490 200 190 600 840 210,5
Bienkowka 70-07-18 555100 211 300 475 209,1
Walbrzych 79-06-17 310 700 325 600 490 205,6
Hala Ornak 73-06-30 563 000 152 100 1109 205,3
Ustron-Réwnica, wie$ 72-08-21 489 100 205 400 640 204,5

towo sumy dobowe moga przekroczy¢ nawet 400 mm?3¢. Jakkolwiek wraz ze
wzrostem powierzchni Srednie obszarowe sumy opadu wyraznie maleja, to
z cytowanego wyzej opracowania wynika, ze nawet dla zlewni wiekszych
niz 1000 km? §redni opad dobowy moze przekracza¢ 250 mm.

9. Podsumowanie rozdzialu

* W niniejszej rozprawie analizowano pomiary maksymalnych mie-
siecznych sum dobowych opadéw (MSDO) oraz daty wstapienia rocznych
MSDO z wielolecia 1956-1980 na obszarze obejmujacym terytorium Polski
i strefe przygraniczna na terenie Niemiec szerokosci okoto 30 km. Dyspo-
nowano baza danych, na ktéra skladato sie ponad 809 000 indywidualnych
wartoéci. Dane pochodzace z Niemiec stanowity 1-2% catosci.

35 Wspétrzedne prostokatne w ukladzie 1992/19 zaokraglone do pelnych setek metréw.
3 Maksymalny opad dobowy zarejestrowany na Ziemi wystapit z 7 na 8 stycznia 1966 ro-
ku w Foc Foc na wyspie Reunion i wynosit 1825 mm (WMO 1994 za Hense, Friederichs 2006).
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* W Rocznikach Opadowych PIHM/IMGW, ktére stanowily giowne
zroédlo danych, stwierdzono wystepowanie licznych bledéw. Nie wszystkie
podczas archiwizacji i analizy danych udalo sie wyeliminowac.

* Istotnym Zrédlem niepewnosci uzyskanych wynikéw analizy struktu-
ry przestrzennej MSDO byla niska dokladnos¢ lokalizacji stanowisk pomia-
rowych, wynoszaca 1 minute dlugosci i szerokosci geograficznej. Zwigzany
z tym blad moégl stanowi¢ nawet jedna czwartg Sredniej odlegtoéci miedzy
najblizszymi stanowiskami.

* W analizowanym zbiorze danych wystepowaly tez przypadki stano-
wisk o takich samych wspotrzednych lokalizacji. Stanowily one od okoto 0,1
do ponad 1 procenta catoéci uwzglednianych punktéw. Ze wzgledu na ich
duze znaczenie dla oceny zmiennosci MSDO na krétkich dystansach zasto-
sowano specjalng procedure losowego przypisywania im réznego potozenia
w obrebie niepewnosci wspoétrzednych.

* Na podstawie zmian liczebnosci sieci pomiaréw pluwiometrycznych
mozna w analizowanym wieloleciu wyréznié cztery gtéwne okresy: wzrostu
(1956-1963), stabilizacji (1964-1972), ponownego wzrostu (1973-1975) i stop-
niowego spadku (1976-1980). Srednio w kazdym roku wieloleci dyspono-
wano danymi z okoto 2485 punktéw.

* Oprocz zmian liczebnosci w latach 1956-1980 dokonywata sie¢ zmiana
organizacji sieci. Przez caly ten czas trwata generalna tendencja do bardziej
réwnomiernego rozmieszczenia punktéw pomiarowych. Jednoczeénie stop-
niowo likwidowano lokalne skupienia (gtéwnie specjalne sieci miejskie)
i lokowano dodatkowe punkty pomiarowe w miejscach, gdzie ich zagesz-
czenie bylo najmniejsze.

s Srednia odleglos¢ do najblizszego stanowiska wynosita w analizowa-
nym wieloleciu okoto 7,3 km, a jej odchylenie standardowe - 3,3 km. Roz-
kiad przestrzenny stanowisk pluwiometrycznych przez caly czas miat cha-
rakter zblizony do losowego.

* Zageszczenie sieci pomiarowej opadéw atmosferycznych bylo najwyz-
sze na obszarach wyzynnych i gérskich poludniowej Polski, szczegélnie
w Sudetach, na Gérnym Slasku i w zachodnich Karpatach.

* Biorac pod uwage czestos¢ dni z opadem, miesieczne MSDO stanowia
okoto 5-8% catego zbioru sum dobowych, zas roczne MSDO - jedynie okoto
0,5% zmierzonych opadéw dobowych. Selekcja danych miesiecznych elimi-
nuje okofo 20-50% najnizszych sum opadéw, natomiast rocznych - ponad
95%.

* Zbiory miesiecznych i rocznych MSDO w dwéch trzecich przypadkéw
maja dystrybuante empiryczna zblizona do logarytmiczno-normalnej. Poza
tym, najczesciej dopasowywano jeszcze rozklady wartosci ekstremalnych
(Gumbela I) i gamma.
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* Biorac pod uwage zmiennoéc rozkladu MSDO w poszczegolnych mie-
sigcach wielolecia, wyrézniono trzy grupy miesiecy: o stabilnym (III-VI), po-
$rednim (VII-IX, XI-I) i bardzo zmiennym rezimie powtarzalnosci wysokich
opadéw (II'i X). Anomalie rozktadu MSDO sa zwiazane z suszami atmosfe-
rycznymi. Najwyzsza czestoscig bardzo niskich MSDO charakteryzuje sie lu-
ty: dwie trzecie zanotowanych wartosci bylo mniejsze od 10 mm. W lipcu
takich opadow bylo tylko okoto 9%.

* Srednie miesieczne MSDO wahaja si¢ od 8,9 mm w lutym do 27,5 mm
w lipcu.

* Najnizsze roczne MSDO w wieloleciu 1956-1980 zawieraly sie¢ w prze-
dziale od 10,0 mm (rok 1964) do 16,4 mm (rok 1980). Jest to zmiennos¢ sto-
sunkowo niewielka wobec zréznicowania najwyzszych rocznych sum do-
bowych, ktére wynosity od 108,1 mm w 1956 roku do 300,0 mm w roku 1973.
Srednie rocznych MSDO wahaty sie od 34,6 mm w roku 1976 do 51,5 mm
w roku 1970.

* Duza uwage poswiecono analizie zmiennosci lokalnej MSDO, wyrazo-
nej poprzez réznice wartoéci zmierzonych w sasiadujacych stanowiskach.
W ujeciu sezonowym zmienia si¢ ona od $rednio od 2,5 mm w styczniu do
8,2 mm w lipcu. Najwyzsze i jednoczesnie najbardziej zréznicowane maksi-
ma zmiennosci lokalnej wystepuja w maju. Miedzy majem a sierpniem zda-
rzaja sie w Polsce, $rednio wiecej niz w raz w roku, sytuacje, kiedy na dy-
stansie kilku/kilkunastu kilometréw réznice maksymalnych sum dobowych
przekraczaja 100 mm. W pozostalych miesiacach sa to przypadki spora-
dyczne. Srednie ré6znice rocznych MSDO wahaly sie od 8,0 mm w roku 1962
do 12,8 mm w roku 1965 i wynosity przecietnie 10,1 mm.

» Zaré6wno w globalnych, jak i lokalnych statystykach miesiecznych
MSDO stwierdzono silng wprost proporcjonalng zaleznoé¢ miedzy srednig
a odchyleniem standardowym. W pierwszym przypadku odchylenie wynosi
$rednio 57, a w drugim 113% $redniej. W rocznych zbiorach MSDO te relacje
réwniez istnieja, ale sg zdecydowanie stabsze.

* W analizowanym wieloleciu stwierdzono wysoce istotne tendencje
malejgce niektoérych statystyk globalnych i lokalnych MSDO (odchylenia
standardowego, maksiméw i in.). Zmiany dotycza tylko miesiecy zimo-
wych, a wéréd nich zwlaszcza marca.

* Maksymalne roczne sumy dobowe opadéw moga by¢ w Polsce zareje-
strowane kazdego dnia w roku. Prawdopodobienstwo ich wystapienia
przed druga dekada kwietnia i po potowie pazdziernika jest jednak bardzo
niskie. W 90% przypadkéw sumy dobowe przekraczajacych 100 mm noto-
wane byly od polowy maja do potowy sierpnia. Losowy charakter wysokich
sum opadéw dobowych widoczny jest wyraznie nawet w 25-letniej serii ob-
serwacyjnej dla przekraczajacej 2400 stanowisk sieci obserwacyjne;j.
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¢ Srednio kazdego roku w analizowanym wieloleciu notowano pigé-
dziesiat kilka przypadkéw sum dobowych przekraczajacych 100 mm, 7-8
wystapient opadéw powyzej 150 mm i jednokrotnie sumy wyzsze od 200 mm.
Najwiekszy odsetek takich zdarzern mial miejsce w lipcu. Wysokosci mie-
siecznych MSDO o powtarzalnosci 0,1 (raz na 10 lat) szacowaé¢ mozna dla
kolejnych miesiecy roku kalendarzowego na 106, 87, 73, 121, 195, 263, 262,
250, 139, 108, 81 i 81 mm. Roczna MSDO o takiej powtarzalnosci wynosi oko-
to 267 mm. Podane wartosci trzeba, ze wzgledu na specyfike analizowanej
bazy danych, traktowac jako minimalne.

* Wiekszos¢ z najwyzszych, przekraczajacych 200 mm na dobe, opadéw
zanotowano w trakcie dwoch epizodéw w Karpatach. Maksymalny, w okre-
sie pomiaréw instrumentalnych, opad dobowy wynoszacy 300 mm zareje-
strowano 30 czerwca 1973 roku na Hali Gasienicowej, w Tatrach. Przypadki
ekstremalnych opadéw stwierdzonych w bezposrednim sasiedztwie granic
Polski, a takze oceny teoretyczne sugeruja, ze maksymalne ze wzgledéw
geograficzno-klimatycznych sumy dobowe moga siega¢ w gérach do 400 mm.



VI

Analiza struktury
przestrzennej MSDO

opartej na semiwariogramach
danych znormalizowanych

1. Wprowadzenie

Wstepnym etapem symulacji p-field jest wygenerowanie inicjalnego,
bezwarunkowego, pola prawdopodobienistwa analizowanej cechy zachowu-
jacego najwazniejsze wlasciwosci jej struktury przestrzennej (patrz dodatek
XL2). W przyjetej w niniejszej pracy metodyce (ryc. 129) etap ten byt wyko-
nywany dla kazdego z 325 analizowanych zbioréw danych poprzez (1)
normalizacje danych, (2) obliczanie empirycznego izotropowego semiwario-
gramu danych o zasiegu 212,5 km (85 odstepéw po 2,5 km), (3) modelowa-
nie matematyczne uzyskanego semiwariogramu, (4) generowanie na pod-
stawie uzyskanego modelu metoda symulacji spektralnej inicjalnego pola
prawdopodobienistwa. Z przedstawionego w skrécie opisu wynika, ze jed-
nym z efektéw owej procedury bylo 325 modeli struktury przestrzennej, po
jednym dla kazdego analizowanego zbioru danych miesiecznych i rocznych.
Ich zaleta jest duzy, ponadregionalny zasieg, - w skali setek kilometréw.
Pominiecie w analizie potencjalnej anizotropii mialo dwa aspekty: praktycz-
ny (czasochlonnosé) i merytoryczny (czeéciowe unikniecie maskowania he-
terogenicznosci pola MSDO na tak duzym obszarze, jaki zajmuje Polska).
Zagadnienie to zostalo oméwione szczegétowo w dodatku X.3. Normaliza-
cja danych ma przy analizie struktury przestrzennej wielka zalete, umozli-
wia bowiem bezposrednie poréwnywanie warto$ci semiwariancji (patrz do-
datek X.4). Nie sg one uzaleznione juz od zmiennosci bezwzglednych
wartosci analizowanych zbioréw danych.
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2. Czestos¢ wystepowania
i charakterystyka elementarnych modeli

Wszystkie 325 modeli danych znormalizowanych miato charakter zto-
zony, czy jak to sie okresla w literaturze geostatystycznej - zagniezdzony
(ang. nested). Oznacza to, ze skladaly sie z co najmniej dwoch modeli ele-
mentarnych. Zagadnienie to zostalo wyjasnione w podrozdziale II1.2.5.2
(s. 43), tacznie z przedstawieniem podstawowych wiasciwosci uzywanych
W niniejszym opracowaniu typéw struktur elementarnych.

We wszystkich modelach znormalizowanych danych MSDO, zaréwno
miesiecznych jak i rocznych, konieczne bylo uzycie modelu nuggetowego.
Fakt ten jest oczywisty, biorac pod uwage nieciaglos¢ opadéw dobowych
oraz asynchronicznoé¢ danych MSDO. Dodatkowym skladnikiem tej czesci
zmienno$ci wynikéw pomiaréw, ktéra nie wykazuje zadnej struktury prze-
strzennej, sa systematyczne i losowe bledy okreslenia objetosci opadu, oraz
ich zréznicowanie w matej skali (na dystansie mniejszym niz przecietny od-
step pomiedzy stanowiskami).

Druga, najczesciej stosowana w modelowaniu strukturg elementarng, za-
réwno przy miesiecznych, jak i rocznych zbiorach danych MSDO (tab. 10), jest
struktura sferyczna. Oznacza to liniowy spadek podobiefistwa wraz z odle-
gloscig i zmiennos¢ przestrzenng o postaci przeplatajacych sie ptatow wyso-
kich i niskich wartosci opadéw. Rozmiar platéw (ich érednica) jest zblizony
imozna go oceni¢ na podstawie zasiegu struktury (parametr a2 modelu sfe-
rycznego, patrz s. 41-42). Proporcje przypadkéw uzycia funkgji sferycznej sa
podobne dla poszczegolnych sktadowych przy miesiecznych i rocznych zbio-
rach danych MSDO. Stanowi on bowiem 95-100% modeli zastosowanych dla
skladowej 213, 70-82% dla sktadowej 4 (trendu) i prawie idealnie tak samo, bo
okolo 64% dla skladowej 1 (tab. 10). Wykorzystanie funkgji sferycznej do mo-
delowania skladowej 4, dlugodystansowej, okreslanej dalej jako trend, ozna-
cza jedynie, ze spadek podobieristwa wraz z odlegltoscia mial w jej obrebie
charakter liniowy. Aby uzyska¢ dobre dopasowanie manipulowano arbitral-
nie przyjeta wartoscig zasiegu w granicach 265-3800 km. W 84% przypadkow
byty to jednakze odleglosci 350 i 380 km. Nie maja te wartosci jednak realnego
znaczenia w odniesieniu do zasiegu funkcjonowania proceséw - umozliwiaty
jedynie regulacje nachylenia krzywej. Trzeba réwniez pamietaé, ze wérod
mozliwych do wykorzystania w niniejszej pracy elementarnych funkgji, takze
wykladnicza ma w poczatkowym odcinku charakter liniowy. Mogtaby zatem
by¢ zamiennie stosowana do modelowania trendu. To, ze uzywano modelu
sferycznego, wynikalo jedynie z przyjetej a priori konwengji.

Trzecia, biorac pod uwage czesto$¢ uzywania do modelowania semiwa-
riograméw danych znormalizowanych, elementarng funkcja byta wyktadni-
cza (tab. 10). Wykorzystywano ja przede wszystkim przy sktadowej pierwszej,
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Tabela 10. Typy funkcji (modeli) uzytych do dopasowania poszczegélnych sktadowych
zlozonych modeli struktury przestrzennej miesiecznych znormalizowanych danych MSDO

Tvo modelu Skladowa 1 Skladowa 2 Skladowa 3 Trend
yp Component 1 Component 2 Component 3
Liczebnosé Liczebnosé Liczebnosé Liczebnosé
Model % % % %
odel type Number (%) Number (%) Number (%) Number (%)
Modele miesieczne - Monthly models
Sferyczny 181 63,5 172 94,5 146 94,8 134 70,5
Spherical
Wyldadniczy 104 36,5 10 55 0 0,0 1 05
Exponental
Gaussowski 0 0,0 0 0,0 8 52 55 28,9
Gaussian
Suma - Total 285 182 154 190
Modele roczne - Yearly models
Sferyczny 16 64,0 25 100,0 9 100,0 9 82,0
Spherical
Wyldadniczy 9 36,0 0 0 0 0,0 0 0,0
Exponental
Gaussowski 0 0,0 0 0,0 0 0,0 2 18,0
Gaussian
Suma - Total 25 25 9 11

gdzie wystepuje zaréwno w modelach struktury przestrzennej miesiecz-
nych, jak i rocznych zbioréw danych MSDO, w okolo 36% przypadkéw.
Oznacza to, ze dominowala w tych okresach na kroétkich dystansach mozai-
ka nieregularnych powierzchni wysokich i niskich opadéw, a zasieg (Sredni-
ca) owych platéw zmienial sie¢ w szerokim zakresie w sposéb losowy.
W modelach struktury przestrzennej rocznych MSDO funkcji wyktadniczej,
poza pierwsza skladowg, nie stosowano do zadnej innej; w miesiecznych jej
rola byla marginesowa: 10 przypadkéw (5,5%) modeli sktadowej 2 i 1 przy-
padek (0,5%) trendu (skladowa 4). Oznaczaloby to, ze w takich skalach prze-
strzennych i czasowych MSDO maija raczej zasiegi stale (powtarzalne), a nie
losowe. Wniosek ten nalezy jednak traktowac bardziej jako hipoteze niz
stwierdzenie faktu.

Najrzadziej przy modelowaniu struktury przestrzennej znormalizowa-
nych danych MSDO uzywano czwartej dopuszczalnej w programie IKSIM
(Ying 2000) funkcji elementarnej - gaussowskiej (tab. 10). Przy miesiecznych
zbiorach danych stanowila ona komponent w okoto 60 modelach ztozonych.
Osiem razy wykorzystano funkcje gaussowska do dopasowania sktadowej
trzeciej (5,2%), a pie¢dziesiat pie¢ - sktadowej czwartej, czyli trendu (28,9%).
W dwudziestu pieciu modelach rocznych MSDO zastosowano ja jedynie
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dwukrotnie i to tylko do dopasowania trendu. Jej uzycie ma bardziej charak-
ter ,techniczny” niz zwigzany $Sciéle ze specyfika procesu przestrzennego,
jaki reprezentuje (patrz podrozdz. I11.2.5.2, s. 42 i 43). Byl to bowiem jedyny
z elementarnych modeli, jakimi mozna bylo operowa¢, majacy czesciowo
charakter paraboliczny - ,wklesty”. Zazwyczaj w takiej sytuacji wykorzy-
stuje sie funkcje potegowa o postaci:

g(h)=h" gdzie 0<w<2 [25]

Przy @ > 1 ma on ksztalt wklesty - paraboliczny. Funkcja potegowa ro-
$nie w nieskoriczono$é, nie ma zatem zaréwno zasiegu, ani progu. Tego ty-
pu modele nazywa si¢ w geostatystyce nieograniczonymi (ang. unbounded).
Interpretuje sie jako reprezentacje procesu losowego majacego charakter ru-
chow Browna (Webster, Oliver 2001). Przyjmujac dla uproszczenia ruch cza-
steczki w jednym wymiarze, jej predkos¢ lub moment pedu w potozeniu x + h
zalezy od jej predkosci lub momentu pedu w bezposrednio poprzednim bliskim
polozeniu x. Relacje te mozna zapisa¢ rownaniem:

Z(x+h)=p8Z(X)+¢ [26]

gdzie ¢ to niezalezne, losowe odchylenie gaussowskie, a f to parametr.
W najprostszym przypadku f =1, a wariogram procesu wyglada woéwczas
nastepujaco:

2y(h) = E[{Z(x+h)—Z(X)}2J — |h[ [27]

Jesli wykladnik k w réwnaniu [27] wynosi 1, to woéwczas mamy do czy-
nienia z modelem liniowym, gdzie y(|h|) >« gdy |h|— . Nazywany jest
on czesto modelem $ciezki losowej (ang. random walk model).

Przy typowych ruchach Browna skladnik ¢jest dla kazdego kroku nieza-
lezny. Jesli jednak & z réwnania [26] sa przestrzennie skorelowane, to $lad
ruchu czasteczki jest bardziej ,gladki” niz w klasycznym ruchu Browna.
Wowczas to wykladnik k jest wiekszy od 1, a krzywa wklesta. Z drugiej
strony, kiedy odchylenia ¢ s3 odwrotnie (ujemnie) skorelowane, wéwczas
Sciezka ruchu jest bardziej chaotyczna. Wykladnik k z réwnania [27] jest
wtedy mniejszy od 1, a krzywa wariogramu wypukla. Kiedy ¢ sa idealnie
skorelowane, wéwczas k = 2, a §lad ruchu czasteczki jest ptynny (gtadki), co
oznacza, ze nie ma juz charakteru losowego. W sytuacji gdy k — 0 chaotycz-
noé¢ ruchu roénie az do poziomu bialego szumu, ktérego obrazem jest opi-
sany w podrozdziale II1.2.5.2 model nuggetowy.

Do sprawdzenia, czy czesto$¢ uzycia poszczegolnych typéw modeli
elementarnych nie wykazuje zmiennoéci sezonowej wykorzystano test Chi-
kwadrat. Istotne statystycznie zréznicowanie stwierdzono jedynie w odnie-
sieniu do skladowej drugiej (p = 0,00084). Decydujace znaczenie ma w tym
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wypadku wysoka reprezentacja modelu wykladniczego w lipcu i sierpniu.
W pozostatych miesigcach czestosci obserwowane i oczekiwane poszczeg6l-
nych modeli elementarnych nie r6znig sie istotnie. Podobny uklad, obejmu-
jacy jednak okres od maja do sierpnia, wystepowatl przy sktadowej pierw-
szej. Odchylenia nie byly jednak na tyle duze, zeby wynik testu potwierdzit
ich istotnos¢ (p = 0,589). Biorac pod uwage wczesniejsze oméwienia specyfi-
ki proceséw losowych reprezentowanych przez poszczegélne modele, moz-
na przypuszczaé, ze latem czesciej pojawiaja sie rozklady opadéw o szer-
szym, bardziej zréznicowanym, spektrum zasiegéw.

3. Sezonowa i wieloletnia zmiennos¢é
struktury przestrzennej MSDO

Caly zbiér analizowanych 325 modeli semiwariograméw danych
znormalizowanych przedstawiono na rycinach 50-52. Zostaly one pogrupo-
wane w kolejnych miesigcach roku (i latach) w celu wychwycenia ewentual-
nej zmiennosci sezonowej. Z rycin ponizszych wynika jednak, ze w zasadzie
w kazdym miesiacu moze sie pojawi¢ dowolny z zarejestrowanych przebie-
gow autokorelacji pola MSDO. Poszczegolne miesigce r6znig sie jednak nieco
rozrzutem (szerokoscia wiazki) krzywych, czyli zmiennoscia obserwowa-
nych ukladéw struktur, a takze wystepowaniem pojedynczych, anomalnych
ukladoéw. I tak, kwiecieni, czerwiec, pazdziernik i listopad charakteryzuja sie
wiekszg zwartoscia wiazki krzywych, podczas gdy styczen, luty, lipiec i gru-
dzien - jej wiekszym rozproszeniem. Nie sa to jednak réznice duze. Bardziej
zwraca uwage wystepowanie (lub brak) pojedynczych, odstajacych przy-
padkow, na przyklad: styczen 1979, styczen 1960, marzec 1964, lipiec 1965,
lipiec 1967, lipiec 1968, lipiec 1970, wrzesieri 1956, listopad 1963, listopad
1964, listopad 1965, czy grudzieri 1967. Semiwariogram to miara niepodo-
bieristwa, zatem krzywe ukladajace si¢ ponizej gtéwnej wiazki swiadcza
o wystepowaniu malo zmiennych opadéw na duzym obszarze. I odwrotnie,
w miesigcach, dla ktérych modele semiwariograméw ulokowane sg powyzej
glownej wiazki opady byly bardzo zmienne - obejmowaty niewielkie po-
wierzchnie. Pierwsze z wymienionych powyzej charakteryzuja sie zazwyczaj
skrajnie niskimi wartosciami wariancji nuggetowej (zmiennosci losowej),
a drugie - wysokimi. Taka prawidlowos¢ jest jak najbardziej oczekiwana.

Najistotniejsza jednak zmiennos¢ struktur przestrzennych MSDO w uje-
ciu sezonowym dotyczy wariancji nuggetowej. Z jednej strony mamy bo-
wiem miesigce zimowe (zwlaszcza styczen i luty) o wysokiej i bardzo
zmiennej wartosci tej cechy, a z drugiej miesigce wiosenno-letnio-jesienne
o niskim i malo zmiennym nuggecie (zwlaszcza czerwiec, sierpieri i wrzesier).
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Jest to prawdopodobnie z jednej strony odbicie wiekszych btedéw pomia-
row opadoéw $niegu zima, a takze zréznicowania sezonowego predkosci
wiatrow (bledy zwigzane z turbulencja). Problem ten bedzie jeszcze oma-
wiany dalej.

Rycina 52, pokazujaca przebieg Srednich semiwariograméw dla po-
szczegblnych miesiecy, na pozér wskazuje na bardzo niewielkie zréznico-
wanie. Jedynie krzywa dla pazdziernika wyraZnie odstaje od reszty ukazujac
czestsze wystepowanie ,, duzych” deszczy o matej zmiennosci przestrzennej
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Ryec. 50. Bezkierunkowe (izotropowe) modele semiwariograméw danych znormalizowa-
nych dla miesiecznych zbioréw MSDO od stycznia do czerwca. Grubg czerwong linig
zaznaczono $redni semiwariogram dla 25-lecia 1956-1980
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i sporym zasiegu. Jednakze, bardziej drobiazgowa analiza pokazuje, ze
krzywe w obrebie wigzki ukladaja sie¢ w uporzadkowany, konsekwentny
sposob. W dolnej czesci zgrupowane s3 semiwariogramy miesiecy jesienno-
zimowych i wczesnowiosennych, w gornej - péZznowiosennych i letnich.
Szczegolnie silne jest zréznicowanie pomiedzy wrzesniem, lezacym w skraj-
nie gérnej czeéci wigzki krzywych (obok lipca i sierpnia), a pazdziernikiem -
usytuowanym na samym dole. Charakterystyczne jest tez krzyzowanie sie

T T T T T
0 50000 100000 150000 200000 0 50000 100000 150000 200000

Semiwariancja - Semivariance

T T T T T 0 T T T T
0 50000 100000 150000 200000 0 50000 100000 150000 200000

T T T T T T T T
0 50000 100000 150000 200000 0 50000 100000 150000 200000

Odstep - (m) - Lag

Ryc. 51. Bezkierunkowe (izotropowe) modele semiwariograméw danych znormalizowanych
dla miesiecznych zbior6w MSDO od lipca do grudnia. Gruba czerwonga linig zaznaczono
$redni semiwariogram dla 25-lecia 1956-1980
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Semiwariancja - Semivariance
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0 50000 100000 150000 200000
Odstep - (m) - Lag

Ryc. 52. Srednie 25-letnie z izotropowych modeli semiwariograméw danych znormali-
zowanych dla poszczeg6lnych zbioré6w miesiecznych MSDO (patrz ryc. 50 i 51)

przebiegéw linii autokorelacji obu wymienionych wyzej grup przy odleglo-
Sciach rzedu kilku do kilkunastu kilometréw. Ten uklad zwigzany jest z,
wspomniang juz wczeéniej, wieksza wzgledng zmiennoécig losowa MSDO
(nuggetem) w miesigcach jesienno-zimowych i wezesnowiosennych.

Skala rozrzutu i ksztalty semiwariograméw rocznych MSDO (ryc. 53) sa
bardzo podobne do oméwionych wyzej struktur przestrzennych miesiecz-
nych MSDO. Charakterystyczng réznice stanowi jedynie wyraznie wyzszy
udzial w calosci zmiennosci przestrzennej wysokich opadéw struktury
pierwszej, o zasiegu kilkunastu kilometréw. Wskazywaloby to na wieksza,
W ujeciu rocznym, role opadéw konwekcyjnych, o niewielkim zasiegu prze-
strzennym. Skrajnymi charakterystykami struktury przestrzennej MSDO od-
znaczaly sie rok 1970 i lata 1963 oraz 1965. Rok 1970 to duze obszary objete
opadami o wzglednie zblizonej wydajnosci; pozostale dwa lata to , mozai-
ka” malych powierzchni o silnie zréznicowanych wartosciach MSDO. Spe-
cyficzny byl takze rok 1966, kiedy na rozlegly, malo zréznicowana ,po-
wierzchnie” opadowa ,nalozone” zostaly ,izolowane wzniesienia”.

Czytelnikowi, dla ktérego zastosowana w niniejszej rozprawie metodyka
stanowi novum, wyobrazenie sobie zmiennosci przestrzennej reprezentowa-
nej przez poszczegdlne modele bedzie z pewnoscia sprawialo duza trud-
noé¢. Dlatego, charakterystyczne (przecietne i ekstremalne), omawiane w
dalszej czesci niniejszego rozdzialu, typy struktury przestrzennej MSDO
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przedstawiono réwniez w postaci map wysokosci opadéw?”. Zdecydowano, ze
beda to obrazy pojedynczych symulacji warunkowych wykonywanych w prze-
strzeni danych znormalizowanych (patrz dodatek X.2 i X.4). W dodatku X
scharakteryzowano szeroko wady i zalety map uzyskanych za pomoca geosta-
tystycznych estymagji i symulacji. Najwiekszym plusem tych drugich, w kon-
tekscie tematu rozprawy, jest dobre odwzorowanie modelu struktury prze-
strzennej oraz honorowanie danych pomiarowych w ich lokalizacjach. MSDO
w poszczegodlnych miesigcach i latach analizowanego wielolecia r6znily sie bar-
dzo swa bezwzgledna wielkoscig. Aby to zréznicowanie nie maskowalo réznic
i podobienstw rozkladéw przestrzennych, symulacje wykonywano w prze-
strzeni danych znormalizowanych. Dzieki takiemu zabiegowi mozliwe jest
bezposrednie poréwnywanie map, a takze wykonywanie na nich operacji alge-
braicznych. W trakcie poréwnywania map nalezy zwréci¢ uwage na wielkos¢
i ksztalt ptatow wysokich i niskich wartoéci, a takze na ich amplitudy wyrazone
kolorami depresiji i elewacji symulowanego pola MSDO. Pierwszy przyklad ta-
kich map stanowi rycina 54, na ktérej umieszczono symulowane obrazy zmien-
nosci przestrzennej miesiecznych MSDO ze stycznia roku 1960 i marca roku
1964. Sa to ekstremalne przypadki wyraznie odrézniajace sie na rycinie 50.
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Ryec. 53.Bezkierunkowe (izotropowe) modele semiwariograméw danych znormalizowa-
nych dla rocznych zbioréw MSDO. Gruba czerwona linig zaznaczono $redni semiwario-
gram dla 25-lecia 1956-1980, a kolorem - kilka przypadkéw ekstremalnych

37 Pojedyncze siatki 1 x 1 km wartosci symulowanych dla wszystkich 325 zbioréw anali-
zowanych MSDO zamieszczono na dolaczonym dysku DVD (patrz zalacznik XII.2).
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Ryc. 54. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla danych
znormalizowanych ze stycznia roku 1960 i marca 1964
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Ryec. 55. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola rocznych MSDO wykonanych
dla danych znormalizowanych z roku 1965 i 1970
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Wyrdézniajacg cechg struktury MSDO ze stycznia 1960 byl najwyzszy w ca-
lym analizowanym wieloleciu udzial semiwariancji nuggetowej wynoszacy
0,54. Maksymalna bylta zatem sktadowa losowa zwigzana z bledami pomia-
rowymi i/lub zmiennoscig krétkodystansowa opadéw. Obraz takiego pola
miesiecznych MSDO (ryc. 54) charakteryzuje sie silnie zarysowangq ,,ziarnisto-
Scig” zwigzang z bliskim sasiedztwem skrajnie niskich i wysokich opadéw.
Nie ma wyraznych, zwartych obszaréw zblizonych ich sum. Model dla marca
roku 1964 reprezentuje z kolei krzywa o najmniejszym nachyleniu i bardzo
lagodnym przebiegu. Swiadczy to o dominagji proceséw o malej zmiennosci
i duzym zasiegu przestrzennym przekraczajacym zakres analizy, to jest ponad
200 km. Symulowane w siatce 1x1 km MSDO dla tego miesigca pokazuja roz-
legly obszar niskich opadéw obejmujacy pétnoc kraju i siegajacy po Warsza-
we. W obrebie niego wystepuja niewielkie ,wyspy” wyzszych sum dobowych
- na przyklad na Pojezierzu Kaszubskim. Potudniowo-wschodnia czeé¢ Pol-
ski, ponizej linii 1aczacej Krakow i Lublin, to zwarty obszar wzglednie jednoli-
tych wysokich opadéw. Istotny dla zestawionych na rycinie 54 przypadkow
jest rowniez fakt, iz Srednie MSDO w obu miesigcach byty bardzo zblizone
i wynosily okoto 9,1 mm. Podobny byt réwniez zakres zmiennosci.

Nalezy jednak wyraznie zaznaczy¢, ze tak istotne zr6znicowanie rozkladu
przestrzennego, widoczne doskonale gotym okiem, jest wyjatkiem, a nie regu-
la. Gdyby bylo inaczej, nie byloby potrzeby stosowania wyrafinowanych me-
tod numerycznych. Generalnie jednak, duza liczba danych pomiarowych i ich
skomplikowane relacje czasoprzestrzenne powoduja, ze wyrdznienie ukla-
déw typowych i anomalnych jest, na podstawie wizualnej analizy map, prak-
tycznie niemozliwe. Ilustracja tego faktu moze by¢ rycina 55, na ktorej za-
mieszczono symulowane obrazy rozkladu przestrzennego rocznych MSDO
dla dwoch lat o ekstremalnych charakterystykach struktury - roku 1965 i 1970
(por. ryc. 53). Mozna bylo z gory przypuszczad, ze dluzszy okres agregacji da-
nych powoduje mniejsze zréznicowanie obrazéw rocznych MSDO w stosun-
ku do miesiecznych, lecz ekstremalne przypadki w okresie 25-letnim powinny
ré6znic¢ sie znaczaco. Na rycinie 55 wyraznej odmiennosci nie widaé. Bardziej
W oczy rzucaja sie podobieristwa lokalizacji obszaréw o wysokich i niskich
maksymalnych sumach dobowych opadéw. Dopiero szczegélowy oglad
ujawnia istotne réznice. W roku 1965 powierzchnie o podobnych wysoko-
$ciach MSDO byty mniejsze i bardziej nieregularne, wrecz , porozrywane”.

4. Klasyfikacja struktury przestrzennej MSDO
- liczba i charakter skladowych
Klasyfikacja struktury przestrzennej powinna uwzglednia¢ dwa ele-

menty: podobienstwo ksztaltu krzywej (niezaleznie od aktualnej wartosci
semiwariancji) i podobieristwo wartosci semiwariancji.
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Podstawa pierwszej klasyfikacji byla liczba i charakter elementarnych
sktadowych, z ktérych zbudowany byt model. Na podstawie tego kryterium
wyrdzniono 6 klas, przy czym do jednej z nich nalezat tylko 1 z 325 modeli
(ryc. 561 57):

1. nugget + 1 sktadowa + trend,

2. nugget + 2 sktadowe + trend,

3. nugget + 3 sktadowe + trend,

4. nugget + 2 skladowe,

5. nugget + 3 sktadowe

6. nugget + 1 skladowa

Anomalnym przypadkiem byl luty 1957 roku. Strukture przestrzenna
MSDO w tym miesigcu najlepiej opisywal model skladajacy sie z nuggetu
i jednej struktury sferycznej o zasiegu 110 km (typ 6 na ryc. 57).

Roczne MSDO wykazuja struktury przestrzenne jedynie typu drugiego,
czwartego lub piagtego (ryc. 57B). Najczesciej wystepuje typ drugi: w 45%
MSDO miesiecznych i 44% rocznych. Udziat struktur typu 1, 4 i 5 jest dla
zbioru danych miesiecznych podobny - od okoto 15 do 18%. Struktura MSDO
rocznych typu 4 wystepuje w 20% przypadkow, typu 5 - w 36%. Wystepowa-
nie pieciu podstawowych typéw struktury przestrzennej dla danych mie-
siecznych nie wykazuje istotnej zmiennosci sezonowej (ryc. 58). Typy 1, 2,415
notowano we wszystkich miesigcach roku, a réznice liczebnosci byty niewiel-
kie i nie wykazywaly zadnej regularnosci. Wystepowania struktur typu 3 nie
zarejestrowano wprawdzie w miesigcach zimowych (XIL, I i II), ale liczebnos¢
tej grupy jest tak niska (w pozostatych miesigcach bylo 1-2 przypadkéw), ze
nie mozna tego faktu traktowac jako prawidlowosé. Hipoteze o braku zmien-
nosci sezonowej wystepowania poszczegdlnych typéw struktury przestrzen-
nej MSDO potwierdzono za pomoca jednoczynnikowej analizy wariancji.

5. Charakterystyka skladowych ztozonych modeli
struktury przestrzennej MSDO

Kazdy ztozony model struktury przestrzennej mozna scharakteryzowac
poprzez podanie zasiegéw autokorelacji poszczegélnych jego sktadowych
oraz odpowiadajacych im wariancji progowych (oraz oczywiscie nuggetu -
skladowej o zasiegu zerowym). Zbiér 300 modeli miesiecznych MSDO zostat
w ten spos6b podsumowany za pomoca histograméw na rycinach 59 i 60.

Zmiennos$¢ losowa (nugget) wynikajaca z nieciggtosci MSDO i ich asyn-
chronicznoéci, bledéw pomiarowych oraz niedoktadnosci okreslenia lokali-
zacji stanowisk pomiarowych, a takze zmiennosci krétkodystansowej opadow
(na odlegtosciach mniejszych niz 2,5 km) wynosi dla danych miesiecznych
11,3% (SD = 8,4%) catej wariancji danych. Dla rocznych MSDO &rednia wa-

123



riancja nuggetowa jest nieco nizsza (9,9%), ale przede wszystkim znacznie
mniej zréznicowana (SD = 4,8%). Podobna wielko$¢ semiwariancji nugge-
towej (ok. 10%) ekstremalnych opadéw dobowych z sierpnia 2002 stwierdzit
Haberlandt (2007). Rozrzut wielkosci nuggetu jest w poszczegélnych mie-
sigcach bardzo duzy, bo zamyka si¢ w przedziale 0,1-54,3% i silnie skosny -
ponad 55% miesci sie w klasie 0-10%.

Najbardziej powszechnie wystepujaca (285 przypadkoéw) jest autokore-
lacja MSDO opadéw o zasiegu od ponizej 10 do 40 km (Srednio ok. 15,5 km,
SD = 6,4 km, ryc. 60 i 61). Istnienie takiej struktury przestrzennej jednego
z dwoch wyréznionych typéw silnych opadéw w okolicach Oslo podawat
Skaugen (1997). Jej sredni udzial w catkowitej wariancji danych wynosi dla
danych miesiecznych ponad 20% (ryc. 59), wahajac sie w szerokich grani-
cach od 3,5 do 55,9%. Rozklad tych danych jest rowniez asymetryczny, ale
znacznie stabiej niz w przypadku nuggetu.
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Ryc. 56. Przykladowe semiwariogramy empiryczne danych znormalizowanych oraz ich
modele dla pieciu wyréznionych typéw struktury przestrzennej MSDO. Strzatkami
zaznaczono orientacyjne zasiegi poszczegoélnych struktur

124



liod¢ przypadkéw - No of cases

12

10

Typ - Type

N =25 11;

44,0%

Typ - Type

32%

fouanbald - elouamyss

Ryec. 57. Frekwencja wyréznionych typéw struktury przestrzennej MSDO dla miesiecz-
nych (A) i rocznych (B) zbioréw danych
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Ryc. 58. Sezonowa zmiennos¢ pieciu podstawowych typéw struktury przestrzennej MSDO

w 25-leciu 1956-1980
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Ryc. 59. Frekwencje wielkosci semiwariancji nuggetowej (Cp) oraz wielkosci wariancji

progowych kolejnych sktadowych (Ci, Cz i C3) modeli struktury przestrzennej znormali-

zowanych miesiecznych danych MSDO z wielolecia 1956-1980. Obydwie osie wyskalowano
w spos6b umozliwiajacy bezposrednie poréwnanie wykresow

Drugie zalamanie krzywej autokorelacji wystepuje przy odleglosciach
wahajacych sie od 25 do 180 km ($rednio ok. 76,6 km, SD = 26,4 km, ryc. 60).
Udziat tej struktury waha sie¢ w przedziale od 1 do ponad 86%, wynoszac
przecietnie 23,4%. Rowniez i tutaj gros przypadkéw lokuje si¢ w lewej czesci
histogramu (ryc. 59) - frekwencja wartosci bardzo wysokich (> 40%) jest
niewielka.

Zasieg trzeciej struktury podobieristwa MSDO wynosi przecietnie okoto
158 km (SD = 36,4 km) i waha si¢ w przedziale od 90 do 250 km. Udziat jej w
calkowitej wariancji danych wynosi srednio 41%, a jego zmienno$¢ wykazu-
je symetryczny rozktad od minimum 7,0 do maksimum 100,6%.

Haberlandt (2007) wykonujac analize struktury przestrzennej ekstre-
malnych opadéw z sierpnia 2002 roku, ktére wywolaly katastrofalng po-
wodz w dorzeczu Laby, zidentyfikowat dla dobowych sum opadéw autoko-
relacje o zasiegu okoto 80/90 km. Uwzglednienie w analizie strukturalnej
anizotropii wykazato, ze wzdluz gléwnej jej osi opady dobowe wykazywaty
podobieristwo na dystansie 140 km, w kierunku prostopadtym do niej - 80 km.
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Ryec. 60. Frekwencje zasiegu kolejnych skltadowych (A1, Az i As) modeli struktury prze-

strzennej znormalizowanych miesiecznych danych MSDO z wielolecia 1956-1980. Jedynie

0% czestosci zostala wyskalowana w sposéb umozliwiajacy bezposrednie poréwnanie
wykreséw

Wykresy, ktére zaprezentowal cytowany autor (Haberlandt 2007) wskazy-
walyby na istnienie réowniez struktury o zasiegu mniejszym niz 20 km. Przy-
jeta wielkoéc¢ jednostkowego odstepu (ang. lag) przy analizie danych z desz-
czomierzy byla jednak zbyt duza, aby ten fakt mozna bylo jednoznacznie
stwierdzi¢. Jakkolwiek wyzej cytowana publikacja dotyczyla jednostkowego
przypadku, zgodnos¢ Srednich zasiegéw drugiej i trzeciej struktury mie-
siecznych MSDO, z podawanymi przez Haberlandta (2007) jest zastanawia-
jaca. Nie mozna bowiem w $wietle tych danych wykluczy¢ hipotezy, ze
mamy do czynienia ze statystycznym obrazem dziatania tego samego anizo-
tropowego zjawiska - intensywnych opadéw frontalnych. Zatem, w uzys-
kanych modelach izotropowych raz pojawia sie¢ wyraznie autokorelacja
o zasiegu zgodnym z gléwnym kierunkiem anizotropii, raz prostopadia do
niej; w innym za$ przypadku - obie wartosci. Efekt zalezy od liczby i konfi-
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guracji stanowisk objetych opadem (czy strefa opadowa w catosci, czy
w czeéci znajdowala sie na terytorium naszego kraju). Nalezy réwniez za-
uwazy¢, ze miedzy parametrami skladowej drugiej i trzeciej (wariancjami
czastkowymi Cz i Cs i zasiegami czgstkowymi A i As) istnieja stabe, ale sta-
tystycznie istotne (odpowiednio p = 0,0028 i p = 0,0039) relacje. Wzrost C>
pociaga za soba spadek Cs. Zaleznos¢ Az i As jest wprost proporcjonalna.
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Ryec. 61. Czestosci zasiegdw wszystkich skltadowych (A1, Az i Az tgcznie) modeli struktury
przestrzennej znormalizowanych miesiecznych danych MSDO z wielolecia 1956-1980
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Ocena zasiegu trendu wystepujacego w wyréznionych 1., 2. i 3. typie
struktury przestrzennej MSDO moze by¢ jedynie szacunkowa. Prawdopo-
dobnie sa to odlegtosci rzedu 250-350 km. To, jaka cze$¢ zmiennosci maksy-
malnych sum dobowych opadéw jest skutkiem istnienia zjawisk o takim za-
siggu mozna réwniez tylko szacowaé. Jako podstawe do takiej oceny
przyjeto wartos$¢ semiwariancji sktadowej trendu, wyliczonej z modelu dla
arbitralnie przyjetej odlegtosci 212,5 km (ryc. 62). Srednia udziatu sktadowej
trendu w 190 przypadkach miesiecznych struktur MSDO, w ktérych wysta-
pita, wynosil przy powyzszym zatozeniu 41,6% (SD = 18,9%) i wahat sie 3-
101%. Histogram tych wartosci (ryc. 62) ma wyraznie charakter bimodalny
z jednym maksimum wynoszacym okoto 20, a drugim - 50%. Cecha ta wy-
kazuje pewien zwiazek z numerem , porzadkowym” struktury zawierajacej
sktadowa trendu. Sredni udzial tej skladowej w strukturze pierwszej wynosi
bowiem 56,7%, a w trzeciej - 23,4%. Zakresy miedzykwartylowe tych warto-
Sci kompletnie si¢ nie pokrywaja. Jednakze, najbardziej liczebna struktura
druga sama wykazuje réwniez bimodalnos¢ rozkladu udzialu sktadowej
trendu o bardzo podobnym do calosci ksztalcie. By¢ moze ma to zwiazek
z jakim$ zréznicowaniem genetycznym wysokich opadéw o duzej rozcia-
glosci przestrzenne;j.

Sktadowe modeli rocznych MSDO réznig sie¢ wyraZnie swoimi przeciet-
nymi zasiegami od tych, ktére stwierdzono dla zbioré6w miesiecznych. Sa
one regularnie nieco dtuzsze. A; wynosi bowiem $rednio 17,5 km (9,0-30,0),
A - 84,6 km (30,0-130,0) a As - 173,8 km (140,0-230,0).

Poniewaz wszystkie skladowe oprécz nuggetowej wystepuja jedynie w
czeéci analizowanych zbioréw modeli, ich rzeczywiste znaczenie w okresie
wieloletnim mozna oceni¢ poprzez takie zestawienie, w ktérym brakujace-
mu w danym przypadku elementowi przypisywana jest wartos¢ zero.
Pierwszym etapem takiej analizy jest poréwnanie na jednym wykresie fre-
kwencji wszystkich wyréznionych zasiegéw autokorelacji miesiecznych
MSDO (ryc. 61). WyraZnie widoczne sg na nim dwie, wczesniej juz sygnali-
zowane prawidlowosci. Po pierwsze, zdecydowanie iloSciowo dominujg
MSDO o krotkim zasiegu (Srednio ok. 15 km), a po drugie rozkltad frekwen-
¢ji opadéw obejmujacych obszary o $rednicy 50-150 km wskazuje na ich
identyczng geneze (konsekwentne zmiany frekwencji w poszczegdlnych
klasach ze §ladem bimodalnosci). Potwierdzaloby to sugerowany powyzej
zwigzek tych struktur z anizotropowymi opadami frontalnymi. Po depresji
frekwengji zasiegdw w przedziale 180-200 km zaznacza si¢ na wykresie (ryc.
61) ich lekki wzrost. Jakkolwiek moze to by¢ efekt przypadkowy, to jednak
nie powinno sie wyklucza¢ mozliwosci, ze sygnalizowane jest w ten sposob
czestsze wystepowanie opadéw o tak dlugim zasiegu autokorelacji (~ 250-
300 km).
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Ryc. 63. Udzial poszczegélnych sktadowych w calkowitej zmiennosci przestrzennej
miesiecznych MSDO w wieloleciu 1956-1980

Poréwnanie pierwiastkéw kwadratowych z wariancji poszczegélnych
sktadowych przedstawiono na rycinie 63. Wartosci te mozna w tym momen-
cie interpretowac jako udzial kazdej z nich w catkowitej zmiennosci anali-
zowanej cechy. Poniewaz skladowe sg efektem dziatania réznych proceséw,
prawdopodobnie o zréznicowanej genezie, odzwierciedlaja one ich udziat w
catkowitej zmiennosci MSDO. W rozdziale V wykazano istnienie bardzo sil-
nej, wprost proporcjonalnej zaleznosci pomiedzy érednimi i odchyleniami
standardowymi zaréwno statystyk globalnych, jak i lokalnych MSDO. Mozna
zatem z duzym prawdopodobienistwem przypuszczaé, ze wysoka zmien-
nosc¢ oznacza takze wysokie bezwzgledne sumy opadu.

Poniewaz, jak wspomniano powyzej, skladowa nuggetowa wystepowata
w kazdym z 300 analizowanych modeli, jej udziat nie ulegl zmianie. Zmala-
ta, ale bardzo nieznacznie (285 przypadkéw na 300), do poziomu 19,6% (SD
= 11,2%), rola pierwszej skladowej. Znacznie wigksza redukcja znaczenia
dotyczy sktadowej drugiej i trzeciej, ktére notowano odpowiednio w 182
i 154 miesigcach. Ich udziat spadt do 14,2 (SD =16,4%) i 21,1% (SD = 24,0%).
Jedli jednak poprawna jest hipoteza zakladajaca, Ze stanowia one w rzeczy-
wistosci rezultat dzialania tego samego anizotropowego procesu, to w sumie
ich znaczenie jest najwigksze: 35,3% (SD = 24,1%). Ich sumaryczna frekwen-
gja, czyli liczba miesiecy, w ktérych notowano albo jedng, albo drugg, albo
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obie jednoczesnie jest rowniez bardzo wysoka, bo wynosi 87,7% (263 miesia-
ce). Udzial trendu, oceniony wedlug oméwionej wyzej procedury i po
uwzglednieniu przypadkéw, w ktérych nie byl notowany, wynosi $rednio
dla analizowanego wielolecia 26,3% (SD = 25,1%). Suma wariancji wszyst-
kich sktadowych dla catego zbioru 300 miesiecy wynosi érednio 92,6% calej
wariancji préby. Brakujace (do 100%) 7,4% (SD = 10,9%) to zmiennos¢ pola
MSDO o zasiegu przekraczajagcym 212,5 km, ktéra powinna zosta¢ dodana
do wariancji trendu. Tak wiec, wieloletnie proporcje udziatu zmiennosci po-
szczegolnych sktadowych (Co, C1, C2 + C3, trend) tworzacych pole miesiecz-
nych MSDO na obszarze Polski wynosza jak 1:1,73 : 3,11 : 2,98.

Podobne zestawienie dokonane dla rocznych MSDO (ryc. 64) daje obraz
rézniacy sie w kilku istotnych szczegoétach. Przede wszystkim, zdecydowa-
nie wyzszy jest udzial sktadowej pierwszej (Srednia - 30,6%, SD = 9,6%), a
mniejszy trendu (Srednia - 14,6%, SD = 20,2%). Odwrotna jest rowniez rela-
cja miedzy sktadowa druga a trzecia - ta pierwsza jest tym razem wieksza.
Wynika to z faktu, ze w modelach struktury przestrzennej rocznych MSDO
skladowa pierwsza i druga wystepowaly w kazdym roku z analizowanego
wielolecia, podczas gdy strukture trzecig i trend notowano tylko odpowied-
nio w 9 i 11 przypadkach. Suma elementu drugiego i trzeciego jest zblizona
do tej, jaka stwierdzono dla zbioru danych miesiecznych - wynosi bowiem
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$rednio 38,6% (SD = 18,2%). Z analizowanego zbioru 25 modeli struktury
przestrzennej rocznych MSDO wynika, ze w zakresie do 212,5 km byto
uchwycone 93,7% catlej ich zmiennosci. Brakujace 6,3% powinno zosta¢, jak
to zrobiono poprzednio, dodane do wariancji trendu. Podobnie jak w wy-
padku danych miesiecznych, zestawiono proporcje udzialu zmiennosci po-
szczegodlnych sktadowych (Co, C1, C2 + G3, trend) tworzacych pole rocznych
MSDO na obszarze Polski i uzyskano szereg 1:3,11:3,92:2,12.

Pole MSDO na obszarze Polski jest zatem najczesciej efektem sumowania
sie skutkéw dziatania trzech (a moze czterech) typéw proceséw operujacych
w réznych skalach przestrzennych: lokalnej (< 10-20 km), regionalnej (50-150
km) i ponadregionalnej (> 200 km). Wstepnie mozna postawi¢ hipoteze
o zwiazku wyréznionych skal przestrzennych z konwekcyjng/orograficzng,
synoptyczna (frontalng) i , klimatologiczng” geneza wysokich opadéw. Ich
udzial jest bardzo zmienny i zr6znicowany, w zaleznosci od okresu agrega-
¢ji - miesiecznego czy rocznego. Generalnie dominujg jednak wysokie sumy
dobowe opadéw o rozcigglosci przestrzennej od 50 do 150 km, zwigzanych
z migracjg frontéw atmosferycznych (35-38%). Przy miesigcznym kroku ana-
lizy MSDO, na drugim miejscu, z przecietnym udziatem okoto 32%, sytuuja
si¢ opady o zasiegu ponadregionalnym, a trzecim - konwekcyjno/orogra-
ficzne (ok. 20%). W ujeciu rocznym kolejnos¢ i rola tych dwoch sktadowych
jest odwrotna. Nalezy réwniez zwrdci¢ uwage, ze jakkolwiek prawdopo-
dobnie najwigkszy udzial w skladowej nuggetowej maja bledy pomiarowe
i nieciggtos¢/asynchronicznosé¢ MSDO, to jednak pewna, nieznana jej czes¢
zwigzana jest z rzeczywista zmiennoscia opadéw na dystansie krétszym niz
minimalny odstep stanowisk i powinna by¢ ,doliczona” do skiadowej
pierwszej.

Wazny punkt odniesienia do uzyskanych w niniejszym opracowaniu
charakterystyk struktury przestrzennej sum dobowych opadéw na obszarze
Polski stanowi cytowana juz na poczatku rozdzialu praca Moszkowicza
(2000). Przy poréwnaniach pamieta¢ jednak nalezy o jej, wspominanej
uprzednio, mocno ograniczonej, czasowo i przestrzennie, reprezentatywno-
Sci, jak tez innym znaczeniu, jakie 6w autor nadaje niektérym terminom. Nie
mozna na przyklad , promien korelacji” (ang. radius of correlation) Moszko-
wicza (2000) utozsamiaé z zasiegiem autokorelacji uzywanym w niniejszej
pracy. U wspomnianego bowiem autora oznacza to odlegtoé¢, przy ktorej
funkcja autokorelacji spada ponizej 0,5.

Z izotropowej analizy pomiaréw z sieci deszczomierzy cyfrowych wyni-
ka (fig. 1 w: Moszkowicz 2000), ze zasieg autokorelacji, niezaleznie od przy-
jetego kroku agregacji opadu (10, 30 minut, 1, 3, 6, 12 i 24 godziny), jest
z pewnoscig wigkszy niz 5 km. Na tej odleglosci wspotczynnik korelacji wy-
nosi jeszcze od okoto 0,4 dla opadéw 10-minutowych, do okoto 0,85 - dla
dobowych. Spadek korelacji wraz z odlegltoscia jest zatem tym wigkszy, im
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czas kumulacji opadu jest krétszy. Ten sam czynnik wplywa réwniez na
zmniejszanie si¢ bledu losowego (okreslanego w niniejszej pracy jako wa-
riancja nuggetowa), ktéry przy 24-godzinnym kroku agregacji wynosi prak-
tycznie 0. Wartoé¢ ta nie jest zaskoczeniem, biorac pod uwage fakt, ze anali-
zowano pojedyncze, ciagle epizody opadéw, a w deszczomierzach
rejestrujacych praktycznie nie ma strat zwigzanych z parowaniem i zwilza-
niem.

Dane z radaru meteorologicznego w Legionowie analizowal Moszko-
wicz (2000) oddzielnie dla opadéw konwekcyjnych i frontalnych (ang. strati-
form) oraz stosujac zaréwno izotropowe, jak i anizotropowe funkcje autoko-
relacji. Jest to, jak wspominano uprzednio, opracowanie uwzgledniajace
jedynie pojedyncze, wyselekcjonowane przypadki. Bardzo istotny jest takze
fakt, ze kierunek anizotropii nie byl okreslany empirycznie z danych, ale
przyjmowany a priori na podstawie znanego kierunku adwekcji pola opa-
doéw?38. Nie zawsze jednak moze to by¢ écisle. Z zamieszczonych w omawia-
nym artykule (Moszkowicz 2000) wykreséw i zestawien tabelarycznych wy-
nika znaczaca réznica struktury przestrzennej opadéw konwekcyjnych
i frontalnych. Dotyczy to zaréwno ich zasiegu, jak i anizotropii. Ta druga ce-
cha w wypadku opadéw konwekcyjnych wydaje sie by¢ stabilna niezaleznie
od kroku czasowego agregacji opadoéw. Stosunek anizotropii wynosit bo-
wiem od okoto 0,25 do 0,3 (Y/X, gdzie Y to o$ prostopadia do kierunku ad-
wekgji, a X - réwnolegla). Przy opadach pochodzacych z chmur warstwo-
wych Moszkowicz (2000) stwierdzil konsekwentne zmniejszanie sie
anizotropii wraz ze zwiekszaniem czasu sumowania opadéw, poczynajac od
0,438 przy 20 minutach, do 1,000 przy 12 godzinach. Po potaczeniu obu
zbioréw danych (opady konwekcyjne i frontalne) wspélczynnik anizotropii
oscylowat okoto wartosci 0,3 dla czaséw ponizej 2 godzin, a nastepnie wzra-
stal, osiggajac 0,77 dla opadéw 24-godzinnych. Opierajgc sie zatem na tych
danych i pamietajac ciggle o niewielkiej probie, jaka dysponowal Moszko-
wicz (2000), mozna prébowac, na podstawie stosunku anizotropii analizo-
wanego pola opadéw, szacowac udziat sktadowej konwekcyjnej i frontalnej.

Analiza izotropowa byta przeprowadzona w promieniu 70 km, a anizo-
tropowa - 50 km. W zasadzie, tylko w wypadku opadéw konwekcyjnych
mozna byto na takim dystansie stwierdzi¢, jaki byt ich zasieg autokorelacji.
Niestety, autor omawianego opracowania (Moszkowicz 2000) zamiescit wy-
kresy tylko dla wybranych przedzialéw czasu agregacji opadéow. Dla naj-
krotszego analizowanego izotropowo kroku czasowego (10 minut) charakte-
rystyczny jest bardzo szybki spadek autokorelacji opadéw konwekcyjnych
wraz z odlegloscia, o ksztalcie funkcji wykladniczej osiggajacej praktyczny
zasieg okolo 15 km. Réwniez krzywa dla opadéw frontalnych przy tej odle-

38 Gléwne osie anizotropii rownolegle i prostopadle do kierunku adwekcji.
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glosci wykazuje wyraZne zalamanie - zmniejszenie tempa spadku. Ten sam
prog odleglosci widoczny jest takze na wykresie autokorelacji opadéw kon-
wekcyjnych z godzinnego okresu sumowania. Tym razem jest to jednak tyl-
ko silne zalamanie krzywej przy autokorelacji wynoszacej okoto 0,3, nato-
miast zasieg osiggany - przy odleglosci przekraczajacej 50 km. Opady z
chmur warstwowych w tym samym przedziale czasu wykazuja liniowy
spadek podobienistwa z odlegloscia; przy odleglosciach rzedu 70 km wspot-
czynnik Kkorelacji wynosi jeszcze 0,2. Prawie identycznie uklada sie krzywa
autokorelacji tego typu opadéw takze przy 24-godzinnym okresie ich su-
mowania. Znaczace sg natomiast, przy tym samym skoku interwalu czasu,
zmiany struktury opadéw konwekcyjnych. Spada bowiem rola struktury
krotkodystansowej, a takze zmniejsza sie jej zasieg, do okolo 6-7 km. Pojawia
si¢ za to zalamanie krzywej autokorelacji, znaczace prawdopodobnie prak-
tyczny zasieg opadow konwekcyjnych, przy odleglosci rzedu 55 km.
Interpretacja wynikéw uzyskanych przez Moszkowicza (2000) w trakcie
analizy anizotropowej jest niestety utrudniona, ze wzgledu na niska jakos¢
wykreséw w dostepnej elektronicznej kopii owej publikacji®®. Mozna z nich
jednak wyczytad, ze przy krotkich czasach agregacji (do 1 godziny), diugos¢
krotszej osi anizotropii opadéw konwekcyjnych wynosi okoto 10 km?0.
W trakcie opadéw trwajacych 24 godziny struktura przestrzenna jest bar-
dziej ztozona. Po pierwszym zalamaniu na dystansie okoto 15 km, krzywa
autokorelacji dla krétszej osi w dalszym ciggu maleje, osiagajac zasieg przy
odlegtosciach rzedu 30-35 km. Opady z chmur warstwowych wykazywaly,
jak wspominano juz poprzednio, anizotropie przy czasach ponizej 12 go-
dzin. Jej uklad jest bardzo charakterystyczny. Spadek autokorelacji wzdiuz
kroétszej osi ma bowiem w poczatkowym odcinku charakter liniowy, a wzdluz
dtuzszej - paraboliczny. Wskazywaloby to, ze na dystansie 5-7 km na kie-
runku adwekcji zmiennoé¢ przestrzenna opadéw z chmur warstwowych jest
znikomo mala i praktycznie niemierzalna. Zasieg autokorelacji z danych
przedstawionych przez Moszkowicza (2000) mozna okresli¢ jedynie wzdluz
krotszej osi anizotropii, ktéra wynosi, jak sie¢ wydaje, okoto 45-50 km.
Przedstawione powyzej, obszerne oméwienie analizy struktury prze-
strzennej opadéw, zawartej w pracy Moszkowicza (2000), a opartej na ciagtej
rejestracji naziemnej i pomiarach radarowych, potwierdza w wielu punktach
wnioski uzyskane na podstawie danych MSDO. Szczegélnie powtarzajaca
sie w kilku kontekstach odlegtos¢ 15 km dla zasiegu czastkowego opadéw
konwekcyjnych §wiadczy o duzym znaczeniu owej struktury, powigzanym
z pewnoscig z mechanizmem tworzenia sie, rozwoju i zaniku komoérek cyr-
kulacji konwekcyjnej w atmosferze. Charakteryzujac znaczenie poszczegol-

3 Pozyskanej z bazy danych ScienceDirect.
40 Zasiegu dluzszej osi anizotropii z zamieszczonych wykreséw odczytaé nie sposob.
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nych skfadowych struktury przestrzennej MSDO wspomniano, ze pewna,
nieznana, cze$¢ zmiennoéci losowej (wariancji nuggetowej) jest zwigzana
z krétkodystansowym zréznicowaniem opadéw na odlegtosciach mniej-
szych niz minimalny odstep stanowisk. W catkowitym bilansie powinna ona
by¢ doliczona do pierwszej skladowej. Dane Moszkowicza (2000) wskazuja,
ze zmienno$¢ krétkodystansowa moze stanowié¢ nawet 50% wariancji nu-
ggetowejtl!

6. Klasyfikacja struktury przestrzennej MSDO
- warto$¢ semiwariancji

Przeprowadzono ja nastepujaco: najpierw, korzystajagc z programu
Vmodel nalezacego do biblioteki GSLIB (Deutsch, Journel 1998), obliczono
wartoéci modeli wszystkich miesiecznych i rocznych zbioréw danych co 0,5 km
do odlegtosci 212,5 km (425 liczb)#2. Nastepnie do oceny ich podobieristwa
zastosowano algorytm klasyfikacji hierarchicznej Warda (ryc. 65-67). Ponie-
waz modele byly wyliczone z danych znormalizowanych, jako miare podo-
bieristwa mozna bylo wykorzysta¢ zwykla odleglos¢ euklidesowa. Aby oce-
ni¢ optymalng liczbe grup, wykorzystano krzywa aglomeracji pokazujaca,
jak w miare 1aczenia poszczegélnych obiektéw i ich grup rosnie odlegtosc¢
wigzania (spada podobieristwo). Jako kryterium podziatu przyjeto odlegtos¢
wigzania, przy ktérej nastepuje ,przegiecie” krzywej aglomeracji (ryc. 68).
Oznacza to, ze Iaczone sg juz wéwczas obiekty o bardzo matym stopniu po-
dobieristwa. Kryterium to pozwolilo na jednoznaczne wyréznienie trzech
grup w wypadku modeli rocznych (ryc. 67 i 68). Tak klarownego podziatlu
nie mozna bylo dokonaé¢ w odniesieniu do modeli struktury przestrzennej
miesiecznych MSDO. Gwaltowny spadek podobiefistwa nastgpit bowiem
juz przy relatywnie malej odleglosci wigzania obiektow. Wydaje sie jednak,
ze podzial na 7 grup jest bliski optymalnemu. Dla poréwnania wykonano
rowniez wykresy i zestawienia tabelaryczne dla podzialu na 4 grupy, ktéry
na dendrycie (ryc. 65) jest bardzo wyrazny. Grupa 2 w obu podziatach jest
identyczna, a grupa 4 z czterech odpowiada 5 z siedmiu. Nalezy jednakze
przy interpretacji wynikéw tych klasyfikacji pamietaé, ze struktura prze-
strzenna MSDO w analizowanym wieloleciu, opisywana za pomoca modeli
semiwariogramow, nie wykazuje jakiego$ drastycznego zréznicowania (por.

4 Cytowany autor (Moszkowicz 2000) w tekscie swojego artykulu pisze, ze istnienia efek-
tu nuggetowego nie stwierdzit, podczas gdy z zamieszczonych wykreséow wynika co$ prze-
ciwnego.

42 Obliczone semiwariancje modelowe oraz wyniki klasyfikacji zamieszczono na dofgczo-
nym dysku DVD.
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ryc. 50, 51 i 53). To raczej continuum stopniowych zmian od jednego ekstre-
mum do drugiego. Wyrdznianie ostrych granic jest w tym przypadku zawsze
dos¢ arbitralne. Z pewnoscia bardziej odpowiednie byloby w takim wypad-
ku zastosowanie klasyfikacji rozmytych, gdzie przynaleznos¢ do konkretnej
klasy jest wyrazana w kategoriach prawdopodobieristwa.

Wyréznione klasy podobieristwa wartosci autokorelacji przedstawiono
na rycinach 69, 70 i 76. Obrazuja one $rednig warto$¢ semiwariancji modeli
nalezacych do danej grupy i zakres jednego odchylenia standardowego.
Wykresy te jednoznacznie wskazuja, ze uzyskane grupy réznia sie nie tylko
bezwzgledna wartosciag semiwariancji, ale takze ksztaltem ich przebiegu.
Wskazywac to moze, ze réznice te moga miec¢ takze charakter jakosciowy -
genetyczny. Z drugiej strony, zakresy zmiennosci grup w duzym stopniu sie
pokrywaja, $wiadczac, Ze mamy do czynienia raczej z ,mieszaning”, w kto-
rej proporcje poszczegélnych skladowych ulegaja ciaglym zmianom.

Z modeli nalezacych do kazdej grupy wybrano jeden - najbardziej zbli-
zony do sredniej. Jako kryterium uzyto minimum sumy kwadratéw odchy-
leri miedzy poszczegélnymi, dla odstepéw o szerokosci 0,5 km, wartosciami
kolejnych modeli a $rednig grupowa. Kazdy z tak wytypowanych modeli
struktury przestrzennej miesiecznych lub rocznych MSDO zostal zaznaczo-
ny na wyzej wymienionych wykresach (ryc. 69, 70 i 76). Przede wszystkim
jednak przypadki te przedstawiono w postaci map symulowanych, w prze-
strzeni danych znormalizowanych, pél opadéw (ryc. 71-75 oraz 77 i 78).

Pojawianie si¢ wyréznionych typéw modeli miesiecznych MSDO przy
podziale na 4 grupy nie wykazuje istotnej statystycznie zmiennosci sezono-
wej (p dla klasycznego testu y? = 0,190; przy j? obliczonym zgodnie z teoria
maksymalng wiarygodnosci p = 0,088). Czestos¢ wystepowania poszczegol-
nych przypadkéw przy podziale na 7 grup wydaje sie taka zmiennosé wy-
kazywac (p = 0,026 i p = 0,007). Wiekszos¢ wyrdznionych typéw wystepowa-
ta jednak w kazdym miesigcu, a réznice czestosci bylty przy probie 25-letniej
dos¢ niewielkie. Wzglednie wyraznie cykl sezonowy zaznacza sie przy gru-
pie drugiej i trzeciej. W tej pierwszej maksimum widoczne jest w lipcu
i sierpniu, a minimum - jesienig (pazdziernik-grudzien). W grupie trzeciej
stabilne maksimum czestosci wystepuje miedzy grudniem a marcem; w po-
zostalych miesigcach liczba przypadkéw byla generalnie niska i zmienna.
Pewne oznaki zmiennoéci sezonowej wida¢ rowniez w odniesieniu do grup
4,51 6. W czwartej stabilne maksimum zaznacza si¢ miedzy lipcem a wrze-
$niem, w piatej - w porach przejsciowych (kwiecien i pazdziernik-listopad),
w szbstej - wyzsze czestosci wystepowaly od maja do pazdziernika z kul-
minacjg w dwoch ostatnich miesigcach.

Przy podziale miesiecznych modeli struktury MSDO na 4 grupy najbar-
dziej wyrdznia sie grupa trzecia (ryc. 70), zawierajaca 49 przypadkéw. Cha-
rakteryzuje sie ona najnizsza wariancja nuggetowa (Sr. 7,0%), struktura
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pierwsza o ksztalcie wyktadniczym i érednim udziale 12,4% oraz liniowym
wzrostem niepodobiefistwa po pierwszym zalamaniu krzywej. Ten ksztalt
wskazuje na zdecydowana dominacje opadéw o duzym zasiegu przestrzen-
nym i regularnej zmiennosci. Sktadowa trendu wystepuje w 47 na 49 przy-
padkow, a jej Sredni udziat przekracza 42,3%. Poniewaz jednak suma wa-
riancji wszystkich skladowych jest w tej grupie najnizsza i osigga dla
maksymalnego analizowanego zasiegu 212,5 km zaledwie 0,781, oznacza to,
ze rzeczywisty udzial opadoéw wielkoobszarowych jest znacznie wigekszy -
ponad 64%. Skladowa druga i trzecia w 14 przypadkach w ogdle nie wyste-
puje, a ich $redni sumaryczny udzial wynosi zaledwie 16,6%. Stosunki po-
szczegodlnych skladowych bardzo odbiegaja od Sredniej wieloletniej: Co: Cy:
Co+Cs: trend = 1,00 : 1,77 : 2,38 : 9,13. Rozrzut wartosci modeli semiwariancji
zaklasyfikowanych do grupy 3 jest najwigekszy ze wszystkich 4 grup - od
odstepu wiekszego niz 50 km wykazuje jednak wzgledna stalos¢ (ryc. 70).
Dla grupy 3 charakterystyczny jest takze najkrétszy zasieg skladowej 1 -
$rednio 14,2 km i najwyzszy stosunek zasiegéw skltadowej 3 do 2 wynoszacy
2,17. Obraz rozkladu przestrzennego MSDO w styczniu 1974 - miesigcu
o modelu semiwariancji najbardziej zblizonym do $redniej grupowej - po-
kazuje wyrazny podzial Polski na trzy strefy (ryc. 72): Karpaty z najwyz-
szymi sumami, obszar na wschéd od Wisly z niskimi opadami i zachodnia
Polska z mocno zréznicowanymi, ale generalnie wysokimi opadami. Poza
Karpatami pole MSDO tworzy generalnie mozaike niewielkich, nieregular-
nych plam wyzszych i nizszych sum opadéw.

Kontrastowo odmienny charakter ma grupa 2 (ryc. 70), skiadajaca sie
z 47 miesiecy. Udzial semiwariancji nuggetowej jest tu najwyzszy (14,1%),
a skladowej trendu, nawet z uwzglednieniem zmiennosci przekraczajacej
zasieg analizy - najnizszy (3,9%). W tej grupie, jako jedynej, wykres $rednich
wartosci semiwariancji wykazuje osiggniecie, przy odlegtosciach przekra-
czajacych 200 km, maksimum (proég). Pierwsza skfadowa ma ksztalt sferycz-
ny, dalszy wzrost niepodobieristwa ma charakter wykladniczy. Jej udziat byt
ponad dwukrotnie wyzszy niz w grupie 3 (27,5%). Najwigeksze znaczenie
maja tutaj jednak sktadowe druga i trzecia - w sumie 54,5%. Wzgledne sto-
sunki skladowych wynosza w tej grupie Co : C; : Co+Cs : trend = 1,00 : 1,95 :
3,86 : 0,27. Wydaje sie rowniez, ze znaczaco rézni obie grupy zasieg pierw-
szej struktury. W grupie 2 wynosi on bowiem $rednio 16,7 km i jest o ponad
2 km dluzszy niz przecietna dla grupy 3. Modele nalezace do tej grupy sa
tez stosunkowo do siebie podobne (niskie odchylenie standardowe), zwlasz-
cza w przedzialach do 120 km. W sierpniu 1958 roku MSDO uktadaly sie w
pasy wysokich i niskich wartosci (ryc. 71). Byty one mocno ,porozrywane”
i skladaly sie z szeregu platéw o nieregularnym ksztalcie. ,Elementarne”
platy byly wyraznie wieksze niz w przypadku grupy 3.
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Ryc. 65. Dendryt podobieristwa modeli struktury przestrzennej znormalizowanych da-

dendryt; B - C - jego fragmenty powiekszone tak, aby widoczne byly oznaczenia po-
strzatkami na rycinie A. Czesci D - F przedstawiono na rycinie 66 &

nych miesiecznych MSDO uzyskany metoda aglomeracji hierarchicznej Warda. A: caty
szczegblnych przypadkéw. Przyblizony zasieg fragmentdw zaznaczono czerwonymi
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Ryec. 66. Powiekszone fragmenty dendrytu podobienistwa modeli struktury przestrzennej

znormalizowanych danych miesiecznych MSDO uzyskanego metoda aglomeracji hierar-
chicznej Warda. Caty dendryt i przyblizone zasiegi fragmentéw przedstawiono na rycinie

65A. Czesci B i C dendrytu znajduja sie réwniez na rycinie 65
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Ryc. 67. Dendryt podobiefistwa modeli struktury przestrzennej znormalizowanych
danych rocznych MSDO uzyskany metoda aglomeracji hierarchicznej Warda
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Ryc. 68. Kryterium podzialu dendrytéw podobieristwa modeli struktury przestrzennej
znormalizowanych danych MSDO (ryc. 65A i 76): a - krzywa aglomeracji danych rocz-
nych; b - poziom podziatu dendrytu danych rocznych na 3 klasy przy odlegtosci faczenia
réwnej 5; ¢ - krzywa aglomeracji danych miesiecznych; d - poziom podzialu dendrytu
danych miesiecznych na 7 klas przy odlegtosci taczenia réwnej 24; e - poziom podzialu
dendrytu danych miesiecznych na 4 klasy przy odleglosci taczenia réwnej 40
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Ryc. 69. Srednie wartoéci semiwariangji (linie grube) dla wyréznionych 7 klas modeli
struktury przestrzennej znormalizowanych danych miesiecznych MSDO. Szrafem zazna-
czono zakres jednego odchylenia standardowego, a cienkimi liniami modele wybranych

miesiecy najbardziej typowych dla kazdej klasy (patrz mapy na ryc. 71-75)
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Ryc. 70. Srednie wartoéci semiwariangji (linie g,rube) dla wyréznionych 4 typéw modeli
struktury przestrzennej znormalizowanych danych miesiecznych MSDO. Szrafem zazna-
czono zakres jednego odchylenia standardowego, a cienkimi liniami modele wybranych

miesiecy najbardziej typowych dla kazdej klasy (patrz mapy na ryc. 71-75)
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Ryc. 71. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla da-
nych znormalizowanych ze stycznia roku 1980 (przyklad klasy 1 z 4) i sierpnia roku 1958
(przyktad klasy 2z4i22z7)
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Ryc. 72. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla da-
nych znormalizowanych ze stycznia roku 1974 (przyklad klasy 3 z 4) i sierpnia roku 1977
(przyklad klasy 4z 4152 7)
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Ryc. 73. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla da-
nych znormalizowanych z marca roku 1978 (przykiad klasy 1 z 7) i sierpnia roku 1976
(przyktad klasy 3 z 7)
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Ryc. 74. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla danych
znormalizowanych ze stycznia roku 1973 (przykiad klasy 4 z 7) i pazdziernika roku 1970
(przyktad klasy 6 z 7)
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Ryc. 75. Pojedynczy obraz symulacji warunkowej pola MSDO wykonanej dla danych
znormalizowanych z lutego roku 1978 (przyktad klasy 7 z 7)
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Ryc. 76. Srednie wartosci semiwariancji (linie grube) dla wyréznionych 3 typéw modeli
struktury przestrzennej znormalizowanych danych rocznych MSDO. Szrafem zaznaczo-

no zakres jednego odchylenia standardowego, a cienkimi liniami modele wybranych lat
najbardziej typowych dla kazdej klasy (patrz mapy na ryc. 77 i 78)
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Ryec. 77. Pojedyncze obrazy symulacji warunkowych pola MSDO wykonanych dla znor-
malizowanych danych rocznych z roku 1964 (przyktad klasy 1 z 3) i roku 1975 (przykitad
klasy 2 z 3)
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Ryc. 78. Pojedynczy obraz symulacji warunkowej pola MSDO wykonanej dla znormali-
zowanych danych rocznych z roku 1964 (przyktad klasy 3 z 3)

Grupy 1 i 4 maja charakter posredni (ryc. 70). Pierwsza jest najbardziej
liczna, bo sklada sie az ze 124 przypadkéw. Mimo to jest, do odlegtosci oko-
to 100 km, stosunkowo jednorodna. Pierwsza skladowa w tej grupie ma cha-
rakter sferyczny, dalej przyrost semiwariancji ma charakter wyktadniczy.
Udzial sktadowej nuggetowej jest tu wysoki (13,7%), a trendu niski (24,0%).
Wzgledne proporcje poszczegolnych skladowych sa nastepujace: Co : Gy :
Co+Cs i trend =1,00: 1,53 : 3,03 : 1,75. Pod wzgledem obrazu przestrzennego
(ryc. 71 - styczen 1980 roku) ,duze” strefy wysokich i niskich opadéw sa
bardziej zwarte niz poprzednio, za§ w malej skali widoczna jest drobniejsza
mozaika powierzchni.

Czwarta grupa wykazuje duze podobienistwo do trzeciej pod wzgledem
niskiego udzialu wariancji nuggetowej (8,7%) i wykladniczego charakteru
pierwszej skladowej (udziat 17,3%).

Przy podziale na 7 grup najbardziej zwracaja uwage typy szosty i siéd-
my (ryc. 69). Ten ostatni powstal z podzielenia grupy trzeciej poprzedniej
Klasyfikacji i zawiera jedynie 9 przypadkéw. Charakteryzuje go skrajnie ni-
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ski udzial wszystkich skladowych poza trendem (Co = 4,2%, C1 = 11,7%,
Co+C3 =10,5%, trend = 73,6%). Przyklad tak specyficznego rozktadu MSDO
z lutego 1978 roku przedstawiono na rycinie 75. Polska podzielona jest na
dwie rozlegte strefy, wzdtuz linii biegngcej od Suwaltk do Kotliny Ktodzkiej.
Na wschoéd od tej granicy opady byly wysokie, na zachéd - generalnie ni-
skie. Wyrazny jest tez dos¢ szeroki pas przejsciowy, z bardzo drobna mozai-
ka ptatow wyzszych i nizszych opadéw.

W typie széstym specyficzny jest jego przebieg po przekroczeniu zasiegu
pierwszej struktury - bardzo stromy i przecinajacy wykresy srednich modeli
typow 1, 2 i 3 (ryc. 69). Wszystkie inne typy, oprocz tego, maja wykresy
z grubsza do siebie réwnoleglte, §wiadczac, o czym juz wspominano po-
przednio, o pewnej ciagglosci, stopniowosci zmian. Tak odmienny charakter
spadku podobienstwa danych MSDO wskazywalby zatem na wyraznie inny
genetycznie jego charakter, a nie tylko zmiane , proporcji sktadnikéw”. Typ
szo6sty, skladajacy sie z 29 przypadkéw, powstal z podziatu grupy 1 po-
przedniej klasyfikacji. Proporcje poszczegdlnych sktadowych sa w nim na-
stepujace: Co = 8,9%, C1 =17,8%, C2+C3 = 41,9%, trend = 31,4%. Pole MSDO
z pazdziernika 1970 roku - przyklad typu szdstego (ryc. 74) - sklada sie
z duzych (100-200 km), wzglednie zwartych powierzchni wysokich i niskich
sum opadéw. Wartosci minimalne i maksymalne wystepuja generalnie
w centrum tych powierzchni, a ku ich granicom postepuja zmiany w postaci
nieregularnej mozaiki drobnych platéw.

Pierwsza klasa modeli rocznych MSDO jest najmniej liczna (ryc. 76). Sta-
nowi ja bowiem tylko 5 przypadkéw, ktére powtarzaja sie co dwa lata w de-
kadzie lat szes¢dziesiagtych (lata 1962, 1964, 1966, 1968, 1970). Na rycinie 53,
gdzie zamieszczono wszystkie modele roczne, tworzg one wyraznie odroz-
niajaca sie od pozostalych wiazke krzywych. Charakteryzuje je najnizszy
udzial semiwariancji nuggetowej (ok. 7,2%), wykladniczy ksztalt pierwszej
skltadowej ,regularnej” (zasieg ok. 10-25 km, $rednio 17 km) i dominacja
dlugodystansowych zZrodet zmiennosci przestrzennej MSDO. Semiwariancja
po pierwszym zalamaniu krzywej roénie raczej liniowo. Sktadowa trzecia
nie jest w tych modelach w ogoéle obecna, a udzial drugiej jest bardzo niski.
Proporcje udziatu poszczegélnych struktur (Co, C1, C2+Cs i trend) sa naste-
pujace: 1,0:3,1:1,8 : 7,9. Dla grupy tej charakterystyczna jest takze najwiek-
sza zmienno$¢, szczego6lnie na odcinku 10-70 km.

Pozostate dwie klasy skladaja sie z 6 (druga: lata 1957, 1960, 1963, 1965,
1967 i 1975) i 14 przypadkéw (trzecia: 1956, 1958, 1959, 1961, 1969, 1971,
1972, 1973, 1974, 1976, 1977, 1978, 1979 i 1980). Najwazniejszymi cechami
modeli zaliczonych do klasy trzeciej sa:

* stosunkowo niska wariancja nuggetowa wynoszaca 9,3%;

* sferyczny ksztalt skladowej pierwszej o zasiegu raczej krétkim ($r. ok.
16 km);
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* wykladniczy charakter przebiegu krzywej semiwariancji po pierwszym
jej zalamaniu; poziom plateau osiggany jest przy odleglosci ponad 200 km;

* mimo najwiekszej liczebnosci jest to klasa stosunkowo jednorodna;
maksymalna zmiennoé¢ przebiegu modeli nalezacych do owej klasy ma
miejsce przy duzych odlegtosciach - przekraczajacych 150 km;

* srednie proporcje poszczegdlnych skladowych (Co, C1, Co+C; i trend)
sq nastepujace: 1,0:3,3:4,6 : 1,8.

W Kklasie trzeciej radykalnie zmieniaja si¢ zatem proporcje udzialu
zmienno$ci dlugodystansowej i regionalnej oraz spada nieco znaczenie
skltadowej lokalnej.

Identyczne zestawienie wiodacych cech klasy drugiej jest nastepujace:

* najwyzsza relatywnie wariancja nuggetowa (13,2%);

* sferyczny ksztalt skladowej pierwszej o najwigekszym zasiegu (ér. 21,2 km);

* wykltadniczy charakter przebiegu krzywej semiwariancji po pierw-
szym jej zalamaniu; poziom plateau osiagany jest juz przy odleglosci okoto
160-170 km;

* zréznicowanie jest w tej klasie relatywnie najmniejsze, szczegdlnie na
odlegtosciach do 100 km,

* érednie proporcje poszczegélnych sktadowych (Co, C1, Co+Cs i trend)
sq nastepujace: 1,0: 2,7 : 3,8 : 0,05.

Jest to zatem ta cze$¢ przypadkéw rocznych MSDO, w ktérych trendu w
ogole nie ma albo jest znikomo maty, najwiekszy za$ jest sktadnik losowy (nu-

gget).

7. Sezonowa zmienno$¢ parametrow
modeli struktury przestrzennej

Ocene zmiennoéci sezonowej parametréw modeli struktury przestrzen-
nej miesiecznych MSDO dokonano za pomoca jednoczynnikowej analizy
wariancji (ANOVA). Umozliwia ona szybkie przetestowanie hipotezy o r6z-
nicach $rednich w wielu grupach, a takze wskazanie - przy jej potwierdze-
niu - ktére konkretnie grupy sie réznig. Najwazniejsze wyniki analizy
przedstawiono na rycinach 79 i 80 oraz w tabeli 11. Wynika z nich (tab. 11),
ze bez zadnej watpliwosci (p < 0,00001) istnieje sezonowe zréznicowanie
wartosci wariancji nuggetowej (Co), oraz wariangcji i zasiegu pierwszej skia-
dowej (C11 A1). W odniesieniu do pozostalych parametréw analiza wariancji
nie wykazata istotnego zr6znicowania srednich dla poszczegdlnych miesiecy.

Zmiany Co wykazuja najbardziej konsekwentny przebieg (ryc. 79). Od
poczatku roku kalendarzowego do wrzesnia nastepuje spadek udziatu wa-
riancji nuggetowej (z niewielkim wahnieciem in plus w lipcu). Gradient spa-
dku jest najsilniejszy pomiedzy marcem a kwietniem. W miesigcach wiosennych
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Tabela 11. Podsumowanie wynikéw testowania istotnosci zmiennosci sezonowej para-
metréw modeli struktury przestrzennej znormalizowanych miesiecznych danych MSDO
z uzyciem jednoczynnikowej analizy wariancji. Pogrubiong czcionka zaznaczono réznice
istotne na poziomie p < 0,05

S.K df S.K df p Poziom
Parametr | pomiedzy pomiedzy SK reszt SKreszt | TestF
grupami grap grupami reszt P
Parame- SS effect df MS effect SS error df MS error | F test p level
ter effect error
Co 0,5991 11 0,05447 1,5165 288 | 0,00527 10,3436 | 0,0000
Cy 0,8001 11 0,07274 2,9789 288 | 0,01034 7,0320 | 0,0000
G 0,2173 11 0,01975 7,7809 288 | 0,02702 0,7310 | 0,7084
& 0,9399 11 0,08544 16,2984 288 | 0,05659 1,5098 | 0,1270
Cot+Cs 0,8467 11 0,07697 16,5390 288 | 0,05743 1,3403 | 0,2015
~trend 1,0875 11 0,09886 17,7373 288 | 0,06159 1,6052 | 0,0965
Ay 1,6761¢° 11 152368712 9,8438¢° | 273 |3,60577¢7 | 14,2257 | 0,0000
As 1,0655¢1° 11 968668122 1,1511e | 170 | 6,77118¢% | 1,4306 0,1631
As 1,0958¢10 11 996212587 1,9180e | 142 |1,35073¢° | 0,7375 0,7010

SK - suma kwadrat6w, df - liczba stopni swobody, SK - érednie kwadraty.

i letnich réznice sg juz niewielkie. Od pazdziernika nastepuje szybki wzrost
Co; w grudniu jego wartos¢ jest zblizona do styczniowego maksimum. Test
post-hoc Tukeya wykazal, ze bardzo istotne statystycznie réznice wartosci
wariancji nuggetowej (dla wiekszos¢ poréwnan p < 0,001) istnieja pomiedzy
styczniem i lutym a miesigcami od kwietnia do pazdziernika. Marzec r6zni
sie istotnie od czerwca, sierpnia, wrzeénia i pazdziernika. Test ten wskazuje
takze na mozliwoé¢ wydzielenia na poziomie ufnosci o = 0,05 dwéch homo-
genicznych grup miesiecy. Do pierwszej naleza grudzien, styczen, luty i ma-
rzec, do drugiej - pozostale miesiace.

Przebieg sezonowy wariancji pierwszej skladowej (C1) jest do pewnego
stopnia lustrzanym odbiciem zmiennosci Co (ryc. 79). W okresach, kiedy Co
jest wysokie Ci jest niskie i odwrotnie. Sg jednak dos¢ istotne réznice w
szczegodtach. Minimum wariancji pierwszej skladowej ma miejsce w paz-
dzierniku. Nastepnie, po niewielkim wzroscie, przez kolejne 6 miesiecy
utrzymuje si¢ na zblizonym poziomie, przy czym od lutego zaznacza sie
trend wzrostowy. Gwaltowny skok wartosci C; ma miejsce miedzy kwiet-
niem i majem, a maksimum notowane jest w czerwcu. W tedcie Tukeya w
istotny sposoéb (p < 0,05) odrdzniajg sie jedynie skrajne miesigce: maj, czer-
wiec i pazdziernik. Ten pierwszy rézni sie od lutego i marca oraz pazdzier-
nika i listopada. Wartosci C; w czerwcu sa odmienne od zanotowanych az w
siedmiu miesigcach: styczen - kwiecieni i pazdziernik - grudzien. Pazdzier-
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nik z kolei, oprécz maja i czerwca, wykazuje istotne réznice takze wzgledem
lipca, sierpnia i wrzeénia. Zaden z zastosowanych testéw post-hoc (Fishera,
Bonferroniego, Scheffégo, Tukeya, Duncana i Newmana-Keulsa) nie wskazat
na mozliwos¢ wyréznienia homogenicznych grup miesiecy.

W trakcie interpretacji analizy zmiennosci sezonowej wariancji nugge-
towej oraz pierwszej skladowej na uwage zastuguje réwniez silna wprost
proporcjonalna zaleznoé¢ istniejagca pomiedzy Srednimi miesiecznymi war-
tosciami Cp i C; a ich odchyleniami standardowymi (ryc. 81). Wykres tej re-
lacji dla wariancji nuggetowej pokazuje wzgledna homogenicznoé¢ okresu
miedzy kwietniem a paZdziernikiem w poréwnaniu z pozostala czescia ro-
ku. Na analogicznym wykresie wykonanym dla C; wyraZnie rysuje sie eks-
tremalne poltozenie danych z pazdziernika i czerwca oraz istnienie dwdéch
grup miesiecy: wiosenno-letnich (V-IX) i jesienno-zimowych (X-IV).
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Ryc. 79. Zmiennosé¢ sezonowa $rednich wartosci wariancji poszczegélnych sktadowych
modeli struktury przestrzennej miesiecznych znormalizowanych danych MSDO. Zazna-
czono 95% zakres ufnosci Sredniej

152



24000 T T T

7 100000

20000 T

80000

e

16000 - \ T
1

60000

12000 | __I. 1 'f 1

|
1+
\VAS

200000 T

180000 T

160000

Zasieg sktadowej - (m) - Component range
|
|

[}
e

oy

140000

4 /xa s -
T

120000

T T
XX =
2 X 2

Miesigc - Month

T T
225

VIl H
VI

Ryc. 80. Zmiennoé¢ sezonowa $rednich wartosci zasiegu poszczegdlnych sktadowych

modeli struktury przestrzennej miesiecznych znormalizowanych danych MSDO. Zazna-

czono 95% zakres ufnosci éredniej. Zakres ten dla As w styczniu wynosit ponad 168 km.

Zostal on pominiety, poniewaz jego wielkos¢ wplywala na zmniejszenie czytelnosci
wykresu

Wariancje czastkowe pozostalych sktadowych (Cz, C3, C2 + C3, trend), jak
wspomniano powyzej, nie wykazuja w Swietle obliczen ANOVA istotnej
zmiennosci sezonowej. Nie znaczy to, oczywiécie, ze takowa w ogoble nie ist-
nieje. Po prostu, zmienno$¢ wewnatrzgrupowa i miedzygrupowa rézni sie
na tyle nieznacznie, ze hipoteza o istotnym zréznicowaniu musiata zosta¢
odrzucona. Jednakze, konsekwentne zmiany $rednich z miesigca na miesiac,
wystepujace zwlaszcza w wypadku skladowej trzeciej i trendu, moga suge-
rowad, ze pewien cykl sezonowy jednak istnieje (ryc. 79). Wariancja sktado-
wej trzeciej (Cs) jest maksymalna i wzglednie stala od kwietnia do sierpnia.
Pé6zniej nieco spada i utrzymuje sie na podobnym poziomie do korica roku.
Najnizsza jej warto$¢ notuje sie w styczniu. W lutym i marcu nastepuje
szybki wzrost. W rozkladzie $rednich wartosci wariancji trendu najbardziej
zwraca uwage wzrost i spadek od sierpnia do grudnia, z maksimum w paz-
dzierniku. Od stycznia do sierpnia wartosci s3 malo zmienne, ale z wyrazna
tendencja spadkowq. Minimum wystepuje od czerwca do sierpnia.

Wszystkie oméwione wyzej przebiegi sezonowe wariancji poszczegol-
nych sktadowych modeli struktury przestrzennej miesiecznych danych MS-
DO daja sie dos¢ prosto objasni¢ w kontekscie przedstawionej hipotezy
o genezie zwigzanych z nimi opadéw. Zmienno$¢ roczna wariancji nuggeto-

153



wej (Co) to glownie funkcja bledéw pomiarowych - wyzszych w miesigcach
z opadami $niegu i wieksza predkoscig wiatru (Jakubiak 1984, Lenart 1984,
ryc. 79). Ewentualne zréznicowanie sezonowe krétkodystansowej zmienno-
Sci opadow (do 2,5 km) ma male znaczenie badZ w ogole nie wystepuje. Ta-
ka wlasnie interpretacje sugeruje zestawienie dokonane na rycinie 82. Po-
rownano na niej okreslong w niniejszym opracowaniu zmiennos¢ $rednich
wartosci wariancji nuggetowej (d) w trakcie roku ze wspoétczynnikami ko-
rekcyjnymi opadéw dla obszaru lezacego w zasiegu eksperymentu BALTEX
(Baltic Sea Experiment obejmujacy obszar od 9°E do 35°E i 50°N do71°N, Ra-
schke i in. 1998). Wspotczynniki korekcyjne zwigzane sg przede wszystkim z
aerodynamicznymi wlasciwosciami deszczomierzy i uzaleznione od pred-
kosci wiatru, rozkladu wielkosci kropel deszczu i struktury krystalicznej
platkéw éniegu. Znacznie mniejsze znaczenie majg straty na parowanie
i zwilzanie. Krzywa (a) na rycinie 82 przedstawia przebieg sezonowy
wspolczynnika korekcyjnego opracowanego na podstawie wieloletnich serii
$rednich wartosci miesiecznych przez Legatesa i Willmota (za Ungersbock
iin. 2001 oraz Rudolf i Rubel 2005) - tak zwana korekta klimatologiczna.
Stosowana jest ona rutynowo do przeliczania wynikéw pomiaréw opadéw
atmosferycznych gromadzonych w miedzynarodowych bazach danych.
Krzywe (b) i (c) - uwazane za bardziej realistyczne - powstaly w wyniku
korekty kazdego pojedynczego opadu (sumy dobowej; tzw. on-event calcula-
ted Correction Factor, Rudolf i Rubel 2005), ale jedynie dla dwoch lat: 1996
11997. Wspétczynniki z , pojedynczych opadéw” (krzywe b i c) sa general-
nie konsekwentnie nizsze od wspoélczynnika , klimatycznego” (krzywa a),
szczegoOlnie w miesigcach zimowych. Moze to jednak by¢ zwigzane ze specy-
fika klimatyczna owych dwoch lat. Na wykresie 82 zakres i wzajemne poto-
zenie skal rzednych dla wartosci poszczegélnych CF i Cy dobrano tak, aby
uzyskac jak najlepsza mozliwo$¢ poréwnania ich sezonowego przebiegu. Z
poréwnania owego wynika duza zbiezno$¢ ukladu krzywych od pazdzier-
nika do kwietnia, szczegdlnie miedzy Co a klimatycznym CF, oraz relatyw-
nie wyzsze wartosci wariancji nuggetowej w okresie wiosenno-letnim.
Mniejsza wzgledna amplituda sezonowej zmiennosci Co wskazywataby, ze
zmienno$¢ efektywnosci deszczomierzy jest waznym, ale nie jedynym czyn-
nikiem wplywajacym na wartos¢ bledu losowego. Ma on decydujace zna-
czenie w miesigcach jesienno-zimowych, a w pozostatej czeséci roku jego rola
maleje na rzecz wplywu nieciaglosci i zmiennosci krétkodystansowej opa-
déw. Taka interpretacje sugeruja wyniki analizy struktury przestrzennej po-
jedynczych rocznych MSDO, ktére zostang zaprezentowane w oddzielnej
publikaciji.

Cykl roczny wariancji skladowej pierwszej (C1) odzwierciedlatby zmien-
ny udzial opadéw konwekcyjnych - maksymalny w miesigcach o najwiek-
szych kontrastach termicznych: maju i czerwcu. Interpretacja zmian warian-
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qji skladowej trzeciej (Cs) jest trudniejsza, bo jesli postawiona hipoteza jest
stuszna, odzwierciedla¢ powinna zaréwno roczne zréznicowanie aktywno-
Sci cyklonalnej, jak i kierunku oraz rozmiaru anizotropii frontalnych stref
opadowych. Wystepowanie za$ maksymalnych wartosci wariancji skiado-
wej dlugodystansowej w miesigcach jesiennych jest prawdopodobnie efek-
tem wyzszej w tym okresie frekwencji wystepowania bardzo rozlegtych poél
opadow.
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Ryec. 81. Relacje miedzy srednimi w poszczegélnych miesigcach roku wartosciami Co i C;
modeli struktury przestrzennej znormalizowanych danych MSDO a ich odchyleniami
standardowymi. Liniami przerywanymi zaznaczono 95% przedzial ufnosci regres;ji
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Ryc. 82. Sezonowa zmiennoé¢ udziatu wariancji nuggetowej (d) zestawiona z klimatolo-
gicznym wspélczynnikiem korekeyjnym (CF) opadéw (a) oraz uzyskanymi w trakcie
eksperymentu BALTEX wspétczynnikami korekeyjnymi dla lat 1996 (b) i 1997 (c). Dane

dla krzywych a, b i ¢ uzyskano z publikacji Ungersbock i in. (2001) oraz Rudolf i Rubel
(2005). Doktadne objasnienia w tekscie

Zmiany S$rednich wartosci zasiegdw poszczegolnych skladowych sa
rowniez raczej regularne, ale ich interpretacja jest trudniejsza ze wzgledu na
bardzo duza zmiennoé¢ (ryc. 80). Zasieg pierwszej skladowej zmienia sie w
ciggu roku bardzo podobnie jak jej wariancja (ryc. 79). Maksimum (19,5 km)
osigga w maju. W kolejnych miesigcach wiosenno-letnich nastepuje konse-
kwentnie lekki spadek zasiegu - do okoto 18 km w sierpniu. Od sierpnia do
pazdziernika ma miejsce gwaltowne zmniejszenie si¢ Sredniej miesiecznej
wartoéci A; do rocznego minimum wynoszacego 11,8 km. W listopadzie,
grudniu, styczniu, marcu i kwietniu érednie zasiegi A; wahaja sie¢ w gra-
nicach 13,7-14,9 km. Drugie minimum roczne wystepuje w lutym i wynosi
12,5 km. Statystycznie istotne réznice dotycza gtéwnie ekstremalnych warto-
Sci. Pazdziernik jest najbardziej specyficzny, bo odréznia sie najsilniej od
najwiekszej liczby miesiecy. Jest to okres od maja do sierpnia. Maj r6zni sie
poza tym od lutego i marca, a czerwiec i lipiec tylko od lutego.

Zasieg drugiej skladowej (A», ryc. 80) maleje od poczatku roku kalenda-
rzowego do sierpnia, z niewielkim wahnieciem in plus w maju. Spadek ten
zawiera si¢ w przedziale 87-65 km. Od wrzesnia do korica roku zasieg A» ro-
$nie. WyraZng anomalie w tym trendzie stanowi pazdziernik, z maksymalna
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$rednig wartoécia A> w roku wynoszaca 87,5 km. Podobna generalng ten-
dencje wykazuje sezonowa zmiennosc¢ zasiegu trzeciej skladowej (A3, ryc. 80).
W tym przypadku najbardziej zwracaja uwage anomalie ujemne w styczniu
i marcu.

Nalezy podkresli¢, ze ANOVA jest metoda stosunkowo prosta i nie ma
zadnych specyficznych odmian stuzacych do badania serii czasowych, jak to
mialo miejsce w tym przypadku. W szczeg6lnosci, obecnosé trendu lub cy-
klicznosci wieloletniej moze spowodowac, ze istniejgca zmiennosé¢ sezonowa
nie zostanie zidentyfikowana. Sprawdzono zatem, czy w analizowanych
danych wymienione wyzej skladniki zmiennosci regularnej wystepuja.

8. Wieloletnia zmiennos§¢ parametré6w modeli
struktury przestrzennej

Do oceny mozliwosci wystepowania dlugookresowego liniowego
trendu parametrow modeli struktury przestrzennej miesiecznych MSDO
z wielolecia 1956-1980 uzyto, jak poprzednio, nieparametrycznego testu Man-
na-Kendalla (MK), w jego modyfikacji uwzgledniajacej sezonowos¢ (Hirsch
iin. 1982, Libiseller i Grimvall 2002).

Sumaryczny test MK (ang. combined, tab. 12) wykazat, ze z duzym praw-
dopodobienistwem (p = 0,001) w analizowanym wieloleciu mial miejsce ma-
lejacy trend udzialu wariancji nuggetowej. Nieco mniej wiarygodny byt li-
niowy spadek wariancji drugiej skladowej (p = 0,026). Uwage nalezy
réwniez zwroci¢ na potencjalny wzrost jej zasiegu (p = 0,07). We wszystkich
pozostatych przypadkach hipoteze nalezaloby odrzuci¢. Testy czastkowe -
dla poszczegélnych miesiecy - pokazaly, ze spadek Co byt znaczacy przede
wszystkim miedzy grudniem a marcem, a najbardziej w styczniu (p = 0,001)
i lutym (p = 0,003). Prawidlowos¢ te wyjasni¢ mozna przede wszystkim
spadkiem lokalnej zmiennosci opadéw (por. rozdz. V) oraz, by¢ moze,
spadkiem udziatlu opadéw stalych zima. Trudniej natomiast znalez¢ uza-
sadnienie dla wysoko istotnej (p = 0,007) tendencji zmniejszania si¢ wariancji
nuggetowej w sierpniu. W odniesieniu do pozostatych parametréw notowa-
no tylko pojedyncze przypadki miesiecznych testow o p mniejszym od 0,05.
Wiekszos¢ z nich nalezaloby traktowac jako zupelnie losowe. Jako wyjatek
mozna jednak potraktowac spadek udzialu wariancji skladowej drugiej w
czerwcu, poniewaz prawdopodobieristwo, ze jest to uktad przypadkowy jest
mniejsze niz 0,004. Test Manna-Kendalla, zastosowany do parametrow
rocznych modeli struktury przestrzennej MSDO, nie wykazal w zadnym
kontekscie istnienia istotnej liniowej tendencji.
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Tabela 12. Ogoélny wynik testu Manna-Kendalla na obecnos¢ liniowego trendu parame-
tréw struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych MSDO

Wariancja nuggetowa - C, - Nugget variance

Parametr n Stat. testu Odch. Std. Stat. MK Poziom p
Parameter n Test stat. Std. Dev. MK stat. p-value
Co 300 -902 274,350 -3,2878 0,0010
C 300 176 144,448 1,2184 0,2231
C 300 -382 171,377 -2,2290 0,0258
GCs 300 128 125,687 1,0184 0,3085
trend 300 196 130,0513 1,5071 0,1318
Co+GCs 300 -148 150,683 -0,9822 0,3260
Ay 285 -62 217,160 -0,2855 0,7753
As 182 154 85,010 1,8116 0,0701
As 154 -92 70,062 -1,3131 0,1891
016 T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T T
¢ C,=0,2367 - 0,002:nr.M + 6,121e5-nr.M?
1 . R = 0,283; p < 0,0001
0,4 - ) -

0,2 +

PERR DD IR LD DA AV A A A A A AL A D
PP I IFIT I I FITIFIT I
Miesigc - Month

Ryc. 83. Trend czasowy udzialu wariancji nuggetowej modeli struktury przestrzennej
znormalizowanych danych miesiecznych MSDO dla wielolecia 1956-1980. Skrét ,nr M”

we wzorze oznacza numer kolejny miesigca w wieloleciu

Oprocz potencjalnej liniowej tendencji sprawdzono mozliwos¢ istnienia

trendu krzywoliniowego i/lub cyklicznoéci wieloletniej. Okazalo sie, ze
mozna ich obecnoé¢ zidentyfikowaé w przypadku wtasnie tych trzech pa-
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rametréw, dla ktérych za pomoca analizy wariancji stwierdzono istotna
zmienno$¢ sezonoway, to jest: Co, C1 i A1 (ryc. 83-85). Wspolczynniki deter-
minacji sa bardzo niskie, bo wynosza odpowiednio 0,283, 0,223 i 0,089, ale
przy duzej liczebnosci analizowanych zbioréw sg wysoko istotne staty-
stycznie - w kazdym przypadku p jest mniejsze od 0,0001. Trendy modelo-
wano za pomoca funkcji wielomianowych, ale maja one wyraznie charakter
cykliczny. W przypadku Co okres zmian jest zbyt duzy, aby na podstawie
posiadanej 25-letniej serii mozna go bylo zidentyfikowac. Najwyzsze warto-
Sci funkcja osiaga na poczatku i koricu okresu pomiarowego, zas minimum
w grudniu 1969 roku. Réznice miedzy ekstremami sq znaczgce, bo przekra-
czaja 250%. Trendy zmian C; i A; sg praktycznie identyczne. W obrebie ana-
lizowanego wielolecia miesci si¢ jeden pelen, prawie idealnie sinusoidalny,
cykl zmian. Okres ,fali” dla wariancji sktadowej pierwszej wynosi prawie 19
lat pomiedzy listopadem 1958 i wrze$niem 1977 (227 m-ce), za$ jej pik wy-
stapil w kwietniu 1968 roku. Amplituda jest znacznie mniejsza niz poprzednio,
bo wynosi okoto 98%. Zbieznos¢ przebiegu funkgji obliczonej dla zasiegu tej

N —
C, =0,2028 - 0,0044-nr.M + 8,644e5nr.M? - 4,869e7-nr.M? + 8,273 0nr. M4

R =0,223; p <0,0001

First component variance

0,2 4

o o . . ¢« w s . . e -

Wariancja pierwszej sktadowej - C, -

(,)Q)é\%q}%o.)bgé\r@q/ “.)Q)V%QD/\Q)Q)/\Q/\\/\(L/\(b/\b‘/\@/\@/\/\/\%/\cb%g
AN AT TS AN TS EOENAS AN TS AT TS ZSENZSZO TS ZOR TS N
Miesiac - Month

Ryc. 84. Trend czasowy wartosci wariangji pierwszej sktadowej modeli struktury prze-
strzennej znormalizowanych danych miesiecznych MSDO dla wielolecia 1956-1980. Skrot
,nr M” we wzorze oznacza numer kolejny miesigca w wieloleciu
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A, =15602,625 - 192.901-nr.M + 3,856:-nr.M? - 0,022:nr.M? + 3.629e5-nr.M*
R =0,089; p <0,0001
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Ryc. 85. Trend czasowy wartosci zasiegu pierwszej skladowej modeli struktury prze-
strzennej znormalizowanych danych miesiecznych MSDO dla wielolecia 1956-1980. Skrot
,nr M” we wzorze oznacza numer kolejny miesigca w wieloleciu
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Ryc. 86. Zmiennos¢ sezonowa Srednich wartosci reszt z trendu udziatu wariancji nugge-
towej modeli struktury przestrzennej miesiecznych znormalizowanych danych MSDO.
Zaznaczono 95% zakres ufnosci Sredniej
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samej skladowej jest prawie idealna: okres wynosi 230 miesiecy (XI-58 do XII-
77), a maksimum przypada na czerwiec 1968 roku (amplituda okoto 47%).
Oczywiscie, tak wysoka zgodnos¢ jest w duzym stopniu efektem istnienia
korelacji pomiedzy przebiegiem C; i A; (r = 0,521, p <0,00001, N = 285).

Fakt istnienia i charakter wieloletniej regularnej zmiennoéci parametréw
struktury przestrzennej miesiecznych MSDO jest niewatpliwie bardzo intere-
sujacy i wymaga szczegdlnej uwagi. Mimo ich wysokiej istotnosci statystycz-
nej nie mozna catkowicie wykluczyé mozliwosci, ze jest to artefakt wynika-
jacy raczej z wystapienia losowego zgrupowania kilkunastu anomalnych
opadéw, niz z rzeczywistej wieloletniej tendengji. Jest to jednakze bardzo
malo prawdopodobne, tak jak i mozliwos¢, ze jaki§ wplyw mogly mie¢ na
uzyskany wynik zmiany w sieci pomiarowej, czy sposéb wykonywania obli-
czen (bo nie sa to ,surowe” dane pomiarowe, tylko efekt skomplikowanego ich
przetwarzania numerycznego). Blizsze naswietlenie tego problemu wymagato-
by poglebionej analizy zmiennosci calego systemu klimatycznego, a zwlaszcza
stosunkow termiczno-wilgotnosciowych na terenie srodkowej Europy w dru-
giej polowie XX wieku. W odniesieniu do zmiennosci wariangji nuggetowej (Co)
na przyklad mozna by sprébowaé¢ dokona¢ poréwnania ze wskaznikami ilosci
i charakteru opadéw zimowych, a takze rezimu anemologicznego.

Po obliczeniu funkgji trendéw Co, C; i A1 sprawdzono, czy odfiltrowanie
wieloletniej zmiennosci regularnej wprowadzi istotne zmiany do stwierdzo-
nej poprzednio sezonowosci tych parametréw struktury przestrzennej mie-
siecznych MSDO. Wykonano zatem analize wariancji ponownie, ale tym ra-
zem na resztach z trendu. Réznice byly znaczace. Istotne statystycznie
zréznicowanie stwierdzono tylko w wypadku wariancji nuggetowej (Co),
a przebiegi roczne $rednich wartosci byly nieco zmodyfikowane (ryc. 86).
Najwazniejsza réznica to ekstremalnie ujemne wartosci reszt trendu dla
stycznia, podczas gdy w grudniu, lutym i marcu sg one ekstremalnie dodat-
nie. Miesiace, ktére stanowily poprzednio homogeniczna grupe zostaty roz-
dzielone. Styczeri charakteryzuje sie ponadto najwieksza zmiennoscia war-
todci reszt Co. Przebieg $rednich wartosci reszt z trendu dla pozostatych
miesiecy jest podobny jak poprzednio.

9. Zmiennos¢ bezwzglednych wartosci wariancji
skladowych przestrzennych

Do charakterystyki struktury przestrzennej MSDO w niniejszym roz-

dziale uzywano do tej pory wylacznie miar wzglednych# bedacych konse-
kwencja procedury normalizacji wszystkich zbioréw danych. Zalety tego

4 Stwierdzenie to dotyczy, oczywiécie, wariancji poszczegélnych sktadowych. Ich zasiegi
byly wyrazane caly czas w jednostkach bezwzglednych - metrach.
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podejscia byly juz omoéwione. Byloby jednakze celowe i pozyteczne zwrdce-
nie uwagi takze na zmienno$¢ w ujeciu sezonowym parametréw modeli
struktury przestrzennej, a konkretnie wariancji poszczegélnych sktadowych,
wyrazonej w skali danych Zrédlowych - czyli milimetrach sumy opadow.
Mozna sie bylo spodziewaé, ze duze zréznicowanie bezwzglednych wyso-
kosci MSDO w cyklu rocznym mogtoby istotnie wptywac na te relacje. Na
przykiad, wzgledne udzialy Co s3 najwyzsze w miesigcach jesienno-
zimowych, a najnizsze w letnich (ryc. 79). Réznice te przekraczajg 100%. Po-
niewaz jednak amplituda $rednich miesiecznych MSDO miedzy tymi okre-
sami rowniez przekracza znacznie 100% (ryc. 39) mozna sie bylo spodzie-
waé, ze w wartosciach bezwzglednych zmiennos¢ sezonowa wariancji
nuggetowej bedzie niewielka, albo wrecz odwrotna. W tych przypadkach
z kolei, gdzie udzialy wariancji sktadowych nie wykazywaly regularnego
i istotnego statystycznie przebiegu rocznego (Cz, Cs, C2+Cs, trend) ich zréz-
nicowanie w skali bezwzglednej moze by¢ znaczace.

Najprostsze, zdaloby sie, rozwigzanie tego problemu nie mogto da¢ za-
dowalajacych rezultatéw. Polegatoby ono na powrocie do oryginalnej skali
pomiarowej poprzez wymnozenie wzglednych proporcji poszczegdlnych
sktadowych przez wariancje kazdego z analizowanych zbioré6w MSDO. Ta-
kie podejscie byloby skuteczne, jesliby zbiory te mialy charakter stacjonarny
przestrzennie, to znaczy w obrebie zasiegu obliczent uzyskiwano by ustalong
wariancje progowa identyczng lub bardzo zblizong do wariancji proby. Ta-
kie sytuacje w analizowanym zbiorach danych byly jednak bardzo rzadkie.
Zdecydowano sie zatem na ponowne opracowanie modeli struktury prze-
strzennej, ale tym razem bezposrednio z surowych danych pomiarowych.
Tym razem jednak naktad pracy byt znaczaco zredukowany. Jako wzér uzy-
to bowiem juz istniejace modele danych znormalizowanych: liczbe i typ
sktadowych oraz ich zasiegi. Zmiany wprowadzone do tych elementéw
modeli byly bardzo niewielkie. Optymalizacji podlegaly gléwnie wartosci
wariancji poszczegdlnych skladowych. Stusznos¢ takiej, cho¢ bardziej praco-
chionnej, metodyki potwierdza wykres relacji wartosci wariancji nuggetowej
(Co) okreslonej obiema opisanymi wyzej metodami (ryc. 87). Jakkolwiek ist-
nieje miedzy nimi stosunkowo silna, wprost proporcjonalna zaleznos¢ (R? =
= 0,61), to uzycie Cp wyliczonego jako proporcja wariancji préby systema-
tycznie zaniza rzeczywistg jej wartos¢ (wspoélczynnik kierunkowy krzywej
rowny 0,862).

Statystyki wariancji skladowych modeli struktury przestrzennej mie-
siecznych i rocznych MSDO wyrazone w milimetrach sumy opadu zamiesz-
czono w tabeli 13. Ryciny 88 i 89 przedstawiaja rowniez te dane, ale w wa-
riancie, kiedy brak skladowej traktowany jest jako jej zerowy udziat.

Okresélenie przecietnych bezwzglednych wielkosci Co miesiecznych MS-
DO pokazuje, jakie r6znice wynikéw pomiaréw miedzy sasiadujacymi sta-
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nowiskami mozna uznaé za bez watpienia istotne. W miesigcach jesienno-
-zimowych (X-III) musi to by¢ co najmniej 2,0 mm, latem (VI-VIII) - co naj-
mniej 4,5 mm. Oznacza to, ze $rednie réznice MSDO w sasiadujacych sta-
nowiskach sg zimg niewiele wieksze od sumy wszystkich Zrodet niepewno-
Sci (por. ryc. 43). Poréwnujac roczne MSDO jako ,bezpieczny” poziom
zréznicowania, mozna uzna¢ 8 mm. Podane wyzej wartosci powinno sie
przyjmowac jako minimalne ciecie izolinii przy tworzeniu map izarytmicz-
nych dla wielolecia.

Do oceny istotnosci zréznicowania sezonowego parametrow modeli
struktury przestrzennej miesiecznych MSDO, opracowanych z oryginalnych
danych pomiarowych uzyto, jak poprzednio, analizy wariancji (tab. 14, ryc.
90). Kazda analizowana ceche (Co, C1, Cz, G5, C2+C;3, trend) przedstawiono
dla uproszczenia w oryginalnej skali pomiarowej - milimetrach sumy opa-
du. Wymagalo to obliczenia pierwiastka kwadratowego z wartosci wariancji
progowej kazdej sktadowej wszystkich modeli miesiecznych MSDO. W kaz-
dym przypadku uzyskano potwierdzenie hipotezy sezonowosci (tab. 14);

Tabela 13. Statystyki opisowe bezwzglednych wartosci pierwiastka kwadratowego z wa-
riancji (w mm sumy opadu) poszczegdlnych sktadowych modeli struktury przestrzennej
MSDO

N | N g e }
g =1 E |28 28| % L e g 5 5| 2 g |
2] & X | X o = ) ~4
~ N E|lLE| = S ~ ~“ g # N
85 T B = = o
o ) [ . 1))
g g é 2 é | & § § 5E|8E| B g g
£ c | §|2k|2| 5 | E| E |25 25| 2| £ | ¢
g = |ES|ET| S| E| B |RE|SE| 2| & 3
& S |3 = o & | & | ¥
Miesieczne - Monthly
G 299 | 250 | 2,34 | 267 | 218 | 022 | 846 | 147 | 3,29 | 1,427 | 1,280 | 2,013
G 290 | 399 | 367 | 431 | 291 | 0,62 |1351 | 1,89 | 556 | 2,750 | 1,342 | 1,399
C 177 | 3,94 | 353 | 435| 3,24 | 026 |1576 | 1,89 | 537 | 2,749 | 1,639 | 3,511
G 153 | 4,65 | 420 | 509 | 384 | 029 | 14,77 | 2,60 | 637 | 2,786 | 1,138 | 1,418

Co+Gs 267 511 | 4,69 | 554 | 427 | 026 |17,64 | 244 | 6,75 | 3,502 | 1,360 | 1,750
Trend 177 680 | 609 | 750 | 552 | 053 |2952| 351 | 879 | 4,765 | 1,601 | 3,511

Roczne - Yearly

Co 25 542 | 447 | 637 | 487 | 1,03 |10,39 | 418 | 7,02 | 2,298 | 0,388 | -0,162
G 25 999 | 913 | 10,84 | 10,11 | 6,63 | 14,05 | 842 | 11,56 | 2,078 | 0,326 | -0,687
C 15 798 | 631 | 965 | 759 | 4,08 | 14,80 | 582 | 10,60 | 3,021 | 0,763 | 0,168
G 18 758 | 576 | 940 | 827 | 1,80 | 1537 | 528 | 9,58 | 3,667 | 0,165 |-0,296
Cot+Gs 24 |1067 | 856 | 12,79 | 10,10 | 1,80 | 20,39 | 7,92 | 14,20 | 5,010 | 0,177 | -0,310
Trend 7 | 1291 | 588 {1993 | 11,63 | 430 |26,35 | 576 | 18,85 | 7,59 | 0,869 | 0499

163



10 T | T | T | T
\Co moa = 0,8623 * 4[C, ., + 0,3042 |
% N = 300; R? = 0,610 o
8 8 ° .
= o
E L]
5 4 4
E
CARE -
£ 4 4
E
S 4 .
©
©
9 4 4
=
N
CAN ]
0 T T T T T T T

0 2 4 6 8
/G, obliczone - (mm) - /G, calculated

Ryec. 87. Relacja miedzy bezwzglednymi wartosciami wariancji nuggetowej zbioréw mie-
siecznych MSDO obliczonymi z modeli danych znormalizowanych a pochodzacymi
z oryginalnych modeli ,,surowych” danych pomiarowych. Dokladne objasnienia w tekscie
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Ryc. 88. Zmiennos¢ bezwzglednych wielkosci wariancji poszczegélnych skladowych
modeli struktury przestrzennej miesiecznych MSDO. Brak sktadowej traktowany byt jako
jej wielkos¢ zerowa
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oprocz wariancji skladowej drugiej (C2) wszystkie p byly mniejsze od
0,000001. Przebiegi érednich miesiecznych wariancji kazdej ze skladowych
(ryc. 90) sa zblizone do sezonowego cyklu srednich wysokosci MSDO (ryc. 39),
oraz $rednich réznic MSDO w najblizszych stanowiskach (ryc. 43). Takiego

Tabela 14. Podsumowanie wynikéw testowania istotnosci zmiennosci sezonowej para-
metréw modeli struktury przestrzennej miesiecznych danych MSDO z uzyciem jedno-
czynnikowej analizy wariancji

SK SK .
Parametr | pomiedzy | df grup | pomiedzy | SK reszt | dfreszt | SKreszt | testF Poziom
grupami grupami P
Parame- SS effect df MS effect | SSerror | dferror | MSerror | F test p level
ter effect
Co 208,924 11 18,993 393,984 288 1,3680 | 13,8839 | 0,000000
C 1635,649 11 148,695 935,403 288 3,2479 | 45,7816 | 0,000000
C 374,040 11 34,004 | 2189,733 288 7,6032 4,4723 | 0,000003
(& 552,986 11 50,272 | 2496,827 288 8,6695 5,7986 | 0,000000
Co+Cs 1653,303 11 150,300 | 2815,994 288 9,7778 | 15,3717 | 0,000000
~trend 1067,036 11 97,003 | 2731,745 288 9,4852 | 10,2268 | 0,000000

SK - suma kwadrat6w, df - liczba stopni swobody, SK - érednie kwadraty.
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Ryc. 89. Zmiennos¢ bezwzglednych wielkosci wariancji poszczegélnych skladowych
modeli struktury przestrzennej rocznych MSDO. Brak skladowej traktowany byt jako jej
wielkos¢ zerowa
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wyniku mozna bylo oczywiscie oczekiwaé, biorac pod uwage silne staty-
styczne relacje miedzy $rednimi i odchyleniami standardowymi (ryc. 42).
Wspolczynniki determinacji relacji miedzy srednimi MSDO w poszczegol-
nych miesigcach a wariancjami Co, C1, Cz, G5, Co+G;5 i trendu sg zatem bar-
dzo wysokie i wynosza odpowiednio: 0,940, 0,966, 0,857, 0,858, 0,953 i 0,988.
Rozrzut reszt z owej regresji ma w odniesieniu do wariancji nuggetowej oraz
wariancji sktadowej drugiej i trendu bez watpienia charakter losowy. Pewne
regularnosci widoczne sa w rozkladzie reszt dla skladowej pierwszej i trze-
ciej. ,Zmierzone” wartosci C; sa w pierwszej polowie roku generalnie wyz-
sze od wyliczonych z regresji wzgledem érednich MSDO, a w drugiej - niz-
sze. R6znice wszak nie sa duze, w wigekszosci przypadkoéw mieszcza sie w
przedziale + 0,5 mm. Najwiekszy ,nadmiar” ma miejsce w czerwcu, naj-
wiekszy ,deficyt” w pazdzierniku. W odniesieniu do wariancji skladowej
trzeciej uwage zwracaja wysokie wartosci reszt miedzy marcem a majem
i niskie - miedzy wrzesniem a styczniem. Fakt, Ze suma $rednich miesiecz-
nych wariancji skladowej drugiej i trzeciej (C2+C3) wykazuje znacznie wyz-
szy wspolczynnik determinacji ze srednimi sumami MSDO, niz kazda z nich
z osobna, jest jeszcze jedng przestanka potwierdzajaca przypuszczenie, Ze sg
one efektem tego samego, anizotropowego, zjawiska.

Najwieksza amplitude i jednorodnos¢ zmiennosci sezonowej wykazuje
wariancja skladowej pierwszej (C1) - wiazana z lokalnymi komérkami kon-
wekcyjnymi. Zlozyly sie na to duze i statystycznie istotne zmiany jej
wzglednego udzialu (tab. 11, ryc. 79) oraz zréznicowanie w ciggu roku bez-
wzglednych wysokosci MSDO. Wielko$¢ i zréznicowanie C; w miesigcach
zimowych (I-III) jest ponad cztery razy mniejsza niz latem (VI-VIII). Jesienig
rozmiary Ci sg zblizone do zimowych (~ 2 mm), lecz zmiennos¢ jest wyzsza
o okoto 100%. W trakcie roku wystepuja dwa wzglednie homogeniczne se-
zony wartosci tej cechy (okresy X-III i VI-VIII), rozdzielone krétkimi i nie-
jednorodnymi okresami przejsciowymi (IV-V i IX).

Najbardziej zwraca uwage na rycinie 90 odmienno$¢ przebiegéw skla-
dowych drugiej i trzeciej, zaréwno kazdej z osobna, jak i ich sumy (Co, C3,
C2+C3). We wszystkich pozostatych przypadkach (Co, Cy, trend), tak jak w
przebiegu miesiecznych érednich i odchylen standardowych MSDO, mak-
simum wystepuje w lipcu. Natomiast, krzywa rocznego przebiegu $rednich
C> osigga maksimum w czerwcu, a C; - w sierpniu. Rozrzut wartosci w mie-
sigcach letnich jest jednak na tyle duzy, Ze r6znice miedzy nimi nie s istotne
statystycznie. Z drugiej strony, przebieg srednich w kolejnych miesigcach
jest na tyle konsekwentny, ze trudno to uznac za przypadek.

W podrozdziale 7 analizujac zmienno$¢ sezonowaq udzialu wariancji
nuggetowej wykazano, ze jest ona bardzo zblizona do przebiegu wspél-
czynnikéw korygujacych (ryc. 82) btedy standardowych pomiaréw opadéw.

166



Pierwiastek z wariancji skladowej - (mm) - Component variance square root

Miesiac - Month

Ryc. 90. Zmiennoé¢ sezonowa Srednich wartosci pierwiastka wariancji poszczegélnych
skladowych modeli struktury przestrzennej miesiecznych ,surowych” danych MSDO.
Zaznaczono 95% zakres ufnosci sredniej

Ich Zrédlem jest przede wszystkim turbulencja spowodowana wiatrem, wy-
stepowanie opadoéw w postaci stalej, ale takze straty zwigzane z parowa-
niem i zwilzaniem. Na wielkoé¢ wariancji nuggetowej wplywa jednakze
réwniez zmiennos¢ krétkodystansowa opadéw, na odleglosciach mniej-
szych niz najmniejszy odstep prébkowania. W zwigzku z tym mozna ocze-
kiwa¢ istnienia istotnych relacji pomiedzy wartosciami Cp a statystykami
zmienno$ci MSDO, szczeg6lnie lokalnymi. Hipoteza ta zostala sprawdzona
przy zastosowaniu regresji wielokrotnej, z krokowa eliminacja zmiennych.
Mozna bylo dzigki temu wyeliminowaé zaleznosci pozorne wynikajace ze
wzajemnych korelacji w zbiorze zmiennych niezaleznych. Do zbioru tego
wlaczono te statystyki globalne (Srednia i odchylenie standardowe) i lokalne
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(Srednia, odchylenie standardowe, 3 kwartyl, pierwiastek sredniego kwadra-
tu i mediane absolutnych odchylert) MSDO, z ktérymi wariancja nuggetowa
wykazywata korelacje liniowa wieksza niz 0,65. Uzyskany model (ryc. 91)
z dostosowanym wspoélczynnikiem determinacji réwnym 0,533 zawierat
dwie zmienne: globalne odchylenie standardowe i pierwiastek $redniego
kwadratu réznic opadoéw w stosunku do najblizszego sgsiada, ktorych kore-
lacje semiczastkowe rownaly sie odpowiednio 0,168 i 0,1284. Blad standar-
dowy modelu wynosit 0,969 mm. Tak wiec zgodnie z przypuszczeniami,
wielkos¢ Cp jest uzalezniona takze od zmiennosci pola MSDO. Poniewaz jest
to miara obliczona ze wszystkich danych, wiekszy wptyw globalnej miary
zréznicowania nie moze by¢ zaskoczeniem.

Pierwiastek z Cy - (mm) - Cg square root

Ryec. 91. Zalezno$¢ rozmiaréw wariancji nuggetowej (Co) miesiecznych MSDO od odchy-

lenia standardowego sumy opadu (SD) i pierwiastka $rednich kwadratéw réznic opadéw

w stosunku do najblizszego sasiada (RMS). Kolor punktéw danych oznacza wielko$¢ ich

odchylenia od powierzchni regresji (niebieski: < 1 SD reszt, zielony: 1-2 SD, zétty: 2-3 SD,
czerwony: > 3SD)

4 Korelacja semiczastkowa lub czesciowa jest podobna do korelacji czgstkowej. Stanowi
ona, podobnie jak wspotczynnik korelacji czgstkowej, miare skorelowania dwéch zmiennych,
jaka pozostaje po uwzglednieniu (tzn. wyeliminowaniu) wplywéw jednej lub wielu innych
predykatoréw, lecz zostaje wyskalowana (tzn. odniesiona) do calkowitej zmiennosci zmiennej
zaleznej (Statsoft 2004).
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10. Podsumowanie rozdzialu

* Danymi Zrédtowymi do przeprowadzonej analizy byto 325 modeli
struktury przestrzennej, po jednym dla kazdego analizowanego zbioru mie-
siecznych i rocznych MSDO.

* Modele wykonano na podstawie empirycznych izotropowych semiwa-
riogramow danych znormalizowanych o zasiegu 212,5 km (85 odstepéw po
2,5 km). Umozliwialo to wiarygodna ocene struktury przestrzennej od skali
lokalnej do ponadregionalnej. Pominiecie w analizie potencjalnej anizotropii
mialo dwa aspekty: praktyczny (czasochtonnosc¢) i merytoryczny (czeSciowe
unikniecie maskowania heterogenicznosci pola MSDO). Dzieki normalizacji
danych mozna bylto bezposrednio poréwnywac wartosci semiwariancji em-
pirycznych i modelowych poszczegélnych ich zbiorow.

* Wszystkie 325 modeli danych znormalizowanych miato charakter zto-
zony, skladajac sie z co najmniej dwoch, a maksymalnie pieciu modeli ele-
mentarnych. W trakcie modelowania wykorzystywano funkcje nuggetowa,
sferyczng, wykladnicza i gaussowska.

* We wszystkich modelach znormalizowanych danych MSDO, zaréwno
miesiecznych, jak i rocznych, konieczne bylo uzycie struktury nuggetowe;j.
Wynika to z niecigglosci opadéw dobowych oraz asynchronicznosci danych
MSDO. Dodatkowym zZrédlem tej zmiennosci sa systematyczne i losowe
bledy okreslenia objetosci opadu oraz ich zr6znicowanie w matej skali.

* Bardzo pospolita strukturg elementarng, zaréwno przy miesiecznych,
jak i rocznych zbiorach danych MSDO, byta sferyczna. Oznacza to liniowy
spadek podobienstwa wraz z odlegloscia i zmiennos¢ przestrzenna o postaci
przeplatajacych sie, zblizonych rozmiarami ptatéw wysokich i niskich war-
tosci opadéw. Proporcje przypadkow uzycia funkcji sferycznej sa podobne
dla poszczegoélnych sktadowych przy miesiecznych i rocznych zbiorach da-
nych MSDO, i wynoszg 65-100%.

* W okoto 36% przypadkéw miesiecznych, jak i rocznych zbioréw da-
nych MSDO do modelowania sktadowej pierwszej uzywano funkcji wy-
kladniczej. Oznacza to, ze na krotkich dystansach wystepuje czesto mozaika
nieregularnych powierzchni wysokich i niskich opadéw, a zasieg ($redni-
ca) owych platow zmienia sie w szerokim zakresie w sposéb losowy.
W wiekszych skalach przestrzennych MSDO maja raczej zasiegi stale (po-
wtarzalne), a nie losowe. Stwierdzono, ze struktura wykltadnicza byta cze-
Sciej stosowana do modelowania struktury przestrzennej MSDO w miesia-
cach letnich.

* Najrzadziej przy modelowaniu struktury przestrzennej znormalizo-
wanych danych MSDO uzywano funkcji gaussowskiej. Reprezentowala
ona proces losowy zblizony do ruchéw Browna z przestrzennie skorelo-
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wanymi odchyleniami. Stosowano j3 do modelowania sktadowej o zasiegu
znacznie wiekszym niz maksymalny zakres przestrzenny analizy i wkle-
slym ksztalcie.

* Zestawienie $rednich modeli semiwariogramoéw dla poszczegélnych
miesiecy wykazalo, ze pomimo duzej ich zmienno4ci istnieja wyrazne ukla-
dy sezonowe. Duze znaczenie ma wystepowanie pojedynczych ekstremal-
nych przypadkéw, gtéwnie miesiecy posusznych.

* Zbiér modeli struktury przestrzennej miesiecznych i rocznych MSDO
zostal pogrupowany na podstawie dwoch kryteriow: (1) liczby i charakteru
elementarnych sktadowych, z ktérych zbudowany byt model, (2) wielkosci
autokorelacji jako funkcji odlegtosci.

* Efektem pierwszego podzialu bylo 6 klas: (1) nugget + 1 skladowa +
trend, (2) nugget + 2 sktadowe + trend, (3) nugget + 3 sktadowe + trend, (4)
nugget + 2 sktadowe, (5) nugget + 3 sktadowe. Klasa szosta (nugget + 1
skladowa) zawierata tylko jeden przypadek. Roczne MSDO wykazuja struk-
tury przestrzenne jedynie typu drugiego, czwartego lub pigtego. Najczesciej
wystepuje typ drugi: w 45% MSDO miesiecznych i 44% - rocznych. Udziat
struktur typu 1, 4 i 5 dla zbioru danych miesiecznych podobny jest od ok. 15
do 18%. Struktura MSDO rocznych typu 4 wystepuje w 20% przypadkow,
typu5 - w 36%.

* Wystepowanie pieciu podstawowych typéw struktury przestrzennej
dla danych miesiecznych nie wykazuje istotnej zmiennosci sezonowej.

* Podzial modeli ze wzgledu na wielkos$¢ autokorelacji jako funkcje od-
leglosci dat dwa warianty (4 i 7 klas) dla serii miesiecznych i 3 klasy dla
rocznych. Klasyfikacja ta odzwierciedla przede wszystkim cigglos¢ zmian
struktury pola MSDO, $§wiadczac, ze jest ono , mieszaning”, w ktorej propor-
cje poszczegolnych sktadnikéw zmieniaja sie stopniowo. Testowanie sezo-
nowosci wykazato, Zze wystepuje ona przy bardziej szczegétowym podziale
modeli serii miesiecznych MSDO (na 7 grup).

* Najbardziej powszechnie wystepujaca jest autokorelacja miesiecznych
MSDO o zasiegu od ponizej 10 do 40 km (Srednio ok. 15,5 km, SD = 6,4 km).
Drugie zalamanie krzywej autokorelacji wystepuje przy odlegtosciach waha-
jacych sie od 25 do 180 km ($rednio ok. 76,6 km, SD = 26,4 km,). Zasieg trzeciej
struktury podobieristwa MSDO wynosi przecietnie ok. 158 km (SD = 36,4 km)
i waha sie w przedziale od 90 do 250 km. Ocena zasiegu trendu wystepujace-
go w wyrdznionych 1, 2 i 3 typie struktury przestrzennej MSDO moze by¢ je-
dynie szacunkowa. Prawdopodobnie sg to odlegtosci rzedu 250-350 km.

* Zasiegi skladowych modeli rocznych MSDO sa zblizone, lecz systema-
tycznie dluzsze: 17,5, 84,6 1 173,8 km.

* Przypuszczalnie skladowa druga i trzecia daja statystyczny obraz dzia-
lania tego samego anizotropowego zjawiska - intensywnych opadéw fron-
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talnych. W uzyskanych modelach izotropowych zatem raz pojawia si¢ wy-
raznie autokorelacja o zasiegu zgodnym z gléwnym kierunkiem anizotropii,
raz prostopadla do niej; w innym za$ przypadku - obie wartosci. Efekt zale-
zy od liczby i konfiguracji stanowisk objetych opadem.

* Wieloletnie proporcje udzialu zmiennosci poszczegélnych sktadowych
(wariancje Co, C;, C2 + Cs, trendu) tworzacych pole miesiecznych MSDO na
obszarze Polski wynoszajak 1:1,73:3,11 :2,98.

* Szereg proporcji udziatu zmiennosci sktadowych (wariancje Co, C1, C2
+ G3, trendu) tworzacych pole rocznych MSDO na obszarze Polski r6zni sie
wieksza rola skladowej pierwszej, a mniejsza trendu 1:3,11:3,92:2,12.

* Pole MSDO na obszarze Polski jest zatem najczesciej efektem sumo-
wania sie skutkéw dziatania trzech typéw proceséw operujacych w réznych
skalach przestrzennych: lokalnej (<10-20 km), regionalnej (50-150 km) i po-
nadregionalnej (> 200 km). Wyréznione skale przestrzenne wiaza sie praw-
dopodobnie z konwekcyjng/orograficzng, synoptyczng (frontalng) i ,klima-
tologiczng” geneza wysokich opadow (fale planetarne?). Ich udzial jest
bardzo zmienny. Generalnie dominuja jednak wysokie sumy dobowe opa-
déw o rozcigglosci przestrzennej od 50 do 150 km, zwigzanych z migracja
frontéw atmosferycznych (35-38%).

* Bezwzgledne rozmiary wariancji poszczegélnych skltadowych wykazuja
silng sezonowa zmienno$¢, uzalezniong od rocznej cyklicznosci MSDO. Podob-
ny charakter ma przebieg sezonowy zasiegu pierwszej sktadowej. Zasiegi pozo-
stalych sktadowych nie wykazuja zadnej, istotnej statystycznie, cyklicznosci.

* Zmienno$¢ sezonowa udzialu wariancji nuggetowej jest bardzo zbli-
zona do $redniego wieloletniego przebiegu wspoétczynnikéw korygujacych
bledy standardowych pomiaréw opadéw. Ich Zrédlem jest przede wszyst-
kim turbulencja spowodowana wiatrem, wystepowanie opadéw w postaci
stalej, ale takze straty zwigzane z parowaniem i zwilzaniem. Stwierdzono
rowniez, ze bezwzgledna wielkos¢ Cp jest uzalezniona takze od zmiennosci
pola MSDO, zaréwno globalnej, jak i lokalnej.

* Réwniez wzgledny udzial wariancji pierwszej skladowej wykazuje
wysoce istotng zmiennoé¢ sezonowa z maksimum w czerwcu oraz maju
i minimum w pazdzierniku. Taki cykl roczny odzwierciedla prawdopodob-
nie zmienny udzial opadéw konwekcyjnych - maksymalny w miesigcach
o najwiekszych kontrastach termicznych.

* Zidentyfikowano istnienie, istotnej statystycznie, zmiennosci wielolet-
niej niektérych parametréw struktury przestrzennej MSDO. Byt to przede
wszystkim malejacy trend wariancji nuggetowej. Nieco mniej wiarygodny
byl liniowy spadek wariancji drugiej sktadowe;j.

* Spadek Cp byl znaczacy przede wszystkim miedzy grudniem a mar-
cem, a najbardziej w styczniu i lutym. Przyczyna bylo najprawdopodobniej
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zmniejszanie w tym okresie roku lokalnej zmiennosci opadéw (por. rozdz.
V) oraz by¢ moze spadek udzialu opadow statych.

* Stwierdzono réwniez mozliwos¢ istnienia wieloletniej cyklicznej
zmiennosci Co, C1 i A1. W wypadku Cp okres zmian jest zbyt duzy, aby na
podstawie posiadanej 25-letniej serii mozna go bylo zidentyfikowac. Trendy
zmian C; i A s3 identyczne. W obrebie analizowanego wielolecia miesci sie
jeden sinusoidalny cykl zmian o okresie 19 lat.



VII

Analiza struktury

przestrzennej MSDO

na podstawie semiwariogramow
danych kodowanych

1. Wprowadzenie

Drugim zbiorem informacji, umozliwiajacym przeprowadzenie ana-
lizy struktury przestrzennej MSDO z nieco innego punktu widzenia, byly
semiwariogramy danych kodowanych#* (patrz podrozdz. I11.2.3 i 1II.2.4,
ryc. 7-12). Oprécz potencjalnej zmiennosci sezonowej mozna réwniez w tym
wypadku rozpatrywac zréznicowanie struktury w odniesieniu do wzglednej
i bezwzglednej wartosci dobowej sumy opadu. Z drugiej jednak strony licz-
ba semiwariograméw danych kodowanych (325 x 13 = 4225) oraz ich pier-
wotne przeznaczenie - estymacja pola prawdopodobieristwa MSDO z po-
moca IK - spowodowala, ze zasieg analizy ograniczono do 36,25 km
(14 odstepéw po 2,5 km + 1 odstep poléwkowy o szerokosci 1,25 km). Dane
te umozliwiaja zatem charakterystyke jedynie lokalnej struktury opadoéw.
Mialo to takze dobre strony. Mniejsza liczba punktéw danych empirycznych
ulatwiala lepsze dopasowanie modelu i skutkowala uzyskaniem bardziej
klarownych relacji. Nalezy jednak pamietaé, ze sens obliczonych wartosci
semiwariangji jest nieco inny niz poprzednio (por. podrozdz. II1.2.3). Daja one
bowiem prawdopodobieristwo, ze zmierzone sumy opadéw na stanowi-
skach lezacych od siebie w okreélonej odlegtosci beda po ,przeciwnych”
stronach okreslonej wartosci progowej (inaczej czestos¢ réznic miedzyklasowych

4 Dane te (semiwariogramy empiryczne danych kodowanych oraz ich modele) sa zapisa-
ne na dotagczonym dysku DVD.
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Ryc. 92. Przyktad standaryzowanych semiwariograméw empirycznych (A) i ich modeli

(B) dla sekwencji wartosci progowych (percentyle: 1, 5, 10, 20, ..., 90, 95, 99) MSDO z lip-

ca roku 1963. Dla ulatwienia poréwnari uzyto tych samych koloréw, a na kolejnych
wykresach powtarzany jest ostatni semiwariogram z poprzedniego wykresu
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jako funkcja odlegtosci). Poniewaz semiwariogramy empiryczne danych ko-
dowanych byly obliczane z ,surowych” wektoréw binarnych, zeby je (i ich
modele réwniez) méc ze sobg poréwnywacd, nalezalo jeszcze przeprowadzi¢
operacje standaryzacji. Polegala ona na podzieleniu obliczonych wartosci
semiwariancji empirycznych i modelowanych przez wariancje proéby liczona
dla kazdego analizowanego zbioru danych kodowanych. Na rycinie 92
przestawiono przyklad takich standaryzowanych semiwariograméw empi-
rycznych i ich modeli dla jednego zbioru miesiecznych MSDO z lipca 1963.
[lustruje on dobrze zasadnicze prawidlowosci zmiennosci struktury prze-
strzennej w r6znych klasach wysokosci sum opadow:

* wzglednie ,regularng” strukture opadéw ze srodkowego (percentyle
20-70%: od 8,7 do 23,0 mm) zakresu zmiennosci MSDO w przeciwieristwie
do jego wartosci skrajnych, szczegdlnie przy granicy gornej (percentyle 95
199%: powyzej 42,4 mm);

* relatywnie niskie i malo zmienne wartosci semiwariancji nuggetowej
dla niskich i $rednich klas wysokosci sum opadéw (do 70% percentyla, do
23,0 mm) kontrastujace z sytuacja najczesciej wystepujacqa w klasach gérnych;

* zréznicowane proporcje udzialu wariancji struktury pierwszej w sto-
sunku do calkowitej jej zmiennosci wskazujace na zréznicowany zasieg
przestrzenny opadéw w réznych klasach ich wysokosci:

o przy gornej granicy rozkladu danych stanowi ona czesto jedyny
element struktury przestrzennej; wariancja progowa osiggana jest na bardzo
krotkim dystansie, rzedu kilku, kilkunastu kilometréw;

o przy dolnej granicy rozkladu danych gradient spadku autokorelacji
skltadowej drugiej (i ewentualnie kolejnych) jest najwyzszy; zasieg opadow
prawdopodobnie nie przekracza znaczaco zasiegu analizy, wynoszac prze-
cietnie kilkadziesiat kilometréw;

ow $rodkowym zakresie gradient spadku autokorelacji sktadowej
drugiej (i ewentualnie kolejnych) jest najnizszy, co sugeruje mozliwos¢ wy-
stepowania opadéw bardzo rozleglych, o zasiegu ponad 100 km.

W trakcie dalszej interpretacji wynikéw analizy modeli struktury prze-
strzennej danych kodowanych uzywane bedzie dla uproszczenia sformuto-
wanie: skladowa druga i jako symbol jej wariancji - C2. Ma ono tym razem
jednakze nieco inne znaczenie niz w poprzednim rozdziale. O ile wéwczas
by! to konkretny, dokladnie okreslony element modelu, to tym razem ozna-
cza to calg ekstrapolowana zmiennos¢ opadéw w danej klasie ich wysokosci
poza zasiegiem pierwszej skladowej. Odpowiada to zatem w przyblizeniu
sumie ,C2 + C3 + trend” z analizy modeli danych znormalizowanych (por.
rozdz. VI). Wartoé¢ C> modeli danych kodowanych okreslano dla arbitralnie
przyjetego stalego zasiegu 75 km, ktéry pozwalat z zadowalajaca dokladno-
$cia odwzorowywac liniowy najczesciej charakter wzrostu semiwariancji na
odcinku poza zasiegiem pierwszej skladowej.
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2. Czestos¢ elementarnych modeli
i czynniki ja ksztaltujace

Do modelowania semiwariancji danych kodowanych uzywano czte-
rech modeli elementarnych: nuggetowego, sferycznego, wykladniczego
i gaussowskiego. Sktadowa pierwsza miesiecznych MSDO w 89,2% przypad-
kow (na 3900 modeli) przedstawiano uzywajac modelu sferycznego, w 5,7%
- wykladniczego i 5,1% - gaussowskiego. Ich zastosowanie wykazuje istotng
regularnos$¢ zaréwno w odniesieniu do sezonu, jak i wzglednej wysokosci
opadu (percentyla, ryc. 93). W obu przypadkach réznica wartosci oczekiwa-
nych i obserwowanych jest w tescie Chi-kwadrat istotna na poziomie p <
< 0,000001. W uktadzie sezonowym dotyczy to jedynie okresu do poczatku
roku kalendarzowego do lipca (ryc. 93A). Najpierw do marca frekwencja
uzywania modelu sferycznego przewyzsza o ponad 10% te oczekiwang,
wynikajaca z rozkladu réwnomiernego. Wigze sie to z 5-7% wielkosci ,, defi-
cytem” wykorzystywania pozostatych dwéch modeli elementarnych. Sytuacja
ta ulega duzej zmianie w kazdym z kolejnych miesiecy. W kwietniu zaczyna
rosng¢ udzial modelu gaussowskiego, osiggajac maksimum ,nadmiaru”
wynoszace okoto 13,5% w czerwcu. Od lipca rzeczywista frekwencja tego
modelu oscyluje wokét oczekiwanej. Wykorzystanie struktury wykladniczej
byto najnizsze w kwietniu i maju (12,5 1 9,5% ponizej oczekiwari), a nastep-
nie osigga swoje maksimum w czerwcu i lipcu (17,51 19,5 % powyzej ocze-
kiwan). W tych samych miesigcach wystepuje oczywiscie silna ,depresja” w
krzywej uzywania dominujgcego modelu sferycznego (-31 i -19%). W pozo-
statych miesiacach (sierpieni - grudzierl) odchylenia od wartosci oczekiwanej
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Ryc. 93. Réznica pomiedzy obserwowanymi a oczekiwanymi frekwencjami wykorzysta-

nia modeli elementarnych (sferycznego, wykltadniczego i gaussowskiego) do modelowa-

nia sktadowej pierwszej struktury przestrzennej danych kodowanych w relacji do pory
roku (A) i wzglednej wysokosci opadu (B)
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sa niewielkie. Interpretacja opisanego powyzej sezonowego zréznicowania
wymaga przywolania informacji przytoczonych w podrozdziale II1.2.5.2 na
temat specyfiki rozkladu przestrzennego reprezentowanego przez kazdy
z uzywanych tu modeli. Wynikatoby z tego, Zze w okresie zimowo-wiosennym
w opadach o charakterze lokalnym dominuja powtarzalne (badz regularne)
zasiegi. Powierzchnie komoérek opadowych sa zatem wzglednie zblizone. W
czerwcu i lipcu sytuacja zmienia si¢ zasadniczo. Spektrum rozmiaréw ko-
morek opadowych ulega poszerzeniu, nabierajac charakteru losowego.
Bardziej regularny jest rozklad frekwencji modeli elementarnych, uzy-
tych przy skltadowej pierwszej modeli kodowanych danych MSDO, w od-
niesieniu do wzglednej wysokosci opadu (percentyla, ryc. 93B). Funkcje sfe-
ryczng relatywnie najrzadziej uzywano przy niskich progach (percentyle 1
i5, ok. 15% ponizej oczekiwan). Od 10 do 60 percentyla jego frekwencja byta
zblizona do oczekiwanej. Przy wyzszych opadach (powyzej 70%) czestos¢
uzywania modelu sferycznego byla konsekwentnie wyzsza od oczekiwanej
(4-11%). Generalne przebiegi réznic frekwengji dla pozostatych dwéch wyko-
rzystywanych modeli elementarnych sa wzgledem siebie lustrzanym odbi-
ciem: wyktadniczy - wypukly, gaussowski - wklesty. W szczegoétach jednakze
widoczne sg réznice. Model wykladniczy najrzadziej wykorzystywano przy
skrajnych wartosciach progowych (1 i 99 percentyl). Deficyt frekwencji byt
podobny - 14 i 17%. Od tych wartosci krzywa czestosci rosta i miedzy 30 a
80 percentylem wahata si¢ w zakresie od +5 do +15% - z maksimum przy 60
percentylu. Rozklad frekwencji wykorzystania modelu gaussowskiego byt
asymetryczny. Najczesciej, bo az 26 i 25% powyzej ,normy”, byl uzywany
przy 1i5 percentylu. Na drugim konicu skali wzglednej wysokosci opadow
rowniez byt czeSciej stosowany niz wynikaloby to ze éredniej. Ale w tym
wypadku nadmiar wynosit jedynie 12,5%. Najwiekszy deficyt uzywania
modelu gaussowskiego (9-13%) mial miejsce miedzy 40 a 80 percentylem.
Takze w tym momencie trzeba odnies¢ sie do opisanej w podrozdziale V1.3
charakterystyki kazdego z uzywanych w niniejszym opracowaniu elemen-
tarnych modeli struktury przestrzennej. Wydaje sie, ze w tym wypadku
gléwna osig zréznicowania nie jest powtarzalnos$é/ zréznicowanie zasiegow
komoérek opadowych, jak to miato miejsce w ujeciu sezonowym. Wazniejsze
zdaje sie zréznicowanie zjawiska na bardzo krotkich dystansach, ktére od-
réznia modele sferyczne i wykladnicze z jednej strony, od modelu gaussow-
skiego - z drugiej. Dwa pierwsze charakteryzuje bowiem szybki, liniowy
spadek autokorelacji, trzeci - wzglednie wolny, paraboliczny. Zréznicowa-
nie to szczegodlnie jest widoczne przy bardzo niskich opadach - pierwszym
i pigtym percentylu. Zatem, takie MSDO charakteryzowalyby sie czestsza
frekwencja wystepowania wyjatkowo niewielkiej zmiennosci na kroétkich
dystansach. Ich udzial bardzo spada przy opadach w zakresie 30-80 percen-
tyla. Relacje miedzy modelami przy bardzo duzych wzglednych MSDO sa
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prawdopodobnie, ze wzgledu na bardzo chaotyczny charakter semiwario-
gramow empirycznych, przypadkowe. Ich zestawienie bowiem - model sfe-
ryczny z gaussowskim ,kontra” wykladniczy - nie sposéb logicznie wyttu-
maczyc¢.

Proporcje wykorzystanych modeli elementarnych wzgledem skladowej
pierwszej rocznych kodowanych MSDO byly bardzo zblizone. Réwniez
zdecydowanie najczesciej uzyty byl model sferyczny (295 przypadkéw na
325, 90,8%), a pozostate 9,2% (30 przypadkéw) po polowie przypadio na
modele wykladniczy i gaussowski. Relatywnie nieduza préba spowodowa-
ta, Ze w tym zbiorze nie ma widocznego istotnego zréznicowania w zalezno-
Sci od wzglednej wysokosci opadow.

3. Zr6znicowanie sezonowe

Do oceny istotnosci zréznicowania standaryzowanych parametréw
modeli danych kodowanych w zaleznosci od pory roku i wzglednej wyso-
kosci opadéw wykorzystano, jak poprzednio, analize wariancji, ale tym ra-
zem w postaci wieloczynnikowej (MANOVA). Ogélne wyniki wskazuja na
bardzo wysoka istotnos¢ statystyczng réznic dla zmiennosci sezonowej (M-c)
i wzglednej wysokosci opadu (P) niezaleznie wykorzystanego testu (tab. 15).

Tabela 15. Generalne wyniki wieloczynnikowej analizy wariancji (MANOVA) zaleznosci
standaryzowanych parametréw modeli danych kodowanych od pory roku (miesigca, M-c),
wzglednej wysokosci opadu (percentyl, P) i ich interakcji (M-c*P)

Typ testu Wartosc¢ Stat. F df grup df reszt Poziom p

Test type Value F stat. Effect df Error df p level
Wilksa 0,03702 | 24324,10 4 3 740,00 0,000000
yg’lfz Pillaisa 096298 | 24324,10 4 3740,00 | 0,000000
Interzlept Hotellinga 26,01508 24 324,10 4 3 740,00 0,000000
Roya 26,01508 24 324,10 4 3 740,00 0,000000
Wilksa 0,88960 10,10 44 14 310,26 0,000000
Miesiec (M-c) | Pillaisa 0,11354 9,94 44 14972,00 0,000000
Month Hotellinga 0,12058 10,25 44 14 954,00 0,000000
Roya 0,08034 27,34 11 3743,00 0,000000
Wilksa 0,47371 64,25 48 14 408,91 0,000000
Percentyl (P) | Pillaisa 0,57536 52,40 48 14 972,00 0,000000
Percentyle Hotellinga 1,00829 78,53 48 14 954,00 0,000000
Roya 0,89579 279,41 12 3743,00 0,000000
Wilksa 0,87446 0,97 528 14 958,09 0,699033
M-c*P Pillaisa 0,13176 0,97 528 14 972,00 0,702618
Hotellinga 0,13659 0,97 528 14 954,00 0,695429
Roya 0,04696 1,33 132 3 743,00 0,007541
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Ryc. 94. Zmiennosé¢ sezonowa $rednich wartosci wariancji poszczegélnych sktadowych
modeli struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO. Zaznaczono
95% zakres ufnosci sredniej

W wypadku czynnika kombinacji pora roku/wysokos¢ opadu (M-c*P) tylko
w tedcie Roya poziom istotnosci wskazywat istnienie réznic (p = 0,0075). We
wszystkich pozostatych testach p byto znacznie wieksze od 0,5. Szczegotowe
wyniki MANOVA wzgledem poszczegélnych parametréw pokazuja nieco
bardziej zréznicowany obraz (tab. 16). Potwierdza sie catkowity brak wpty-
wu na analizowane parametry czynnika kombinacji pora roku/wysokosé
opadu (M-c*P). Zasieg pierwszej struktury (A1) nie wykazuje zréznicowania
sezonowego (p > 0,6), a jedynie zmiennoéc¢ zalezng od wzglednej wysokosci
MSDO (p > 0,004). W pozostalych wariantach uktadu ,czynnik zmienno-
§ci/ parametry modeli” (M-c: Co, C1 i Cp; P: Co, Cp i () istotnos¢ réznic jest
bardzo wysoka - p w kazdym przypadku jest mniejsze od 1,0 x 10-.

W zakresie, w ktérym mozna dokona¢ poréwnan z analizg przeprowa-
dzong uprzednio dla modeli danych znormalizowanych (tab. 16, M-c: A1, Co
i C1) zmienno$¢ czasowa jest wyrazniej zarysowana, ale w zasadzie iden-
tyczna. Co warto podkreslic - wyniki te zostaly uzyskane niezaleznie od
siebie. Zbieznos¢ ta jest szczeg6lnie widoczna na wykresach przebiegu cza-
sowego Co (ryc. 79 i 94). Potwierdza sie nie tylko generalny uklad zmienno-
Sci sezonowej, ale takze pewne drugorzedne jego cechy, jak odchylenia od
ogolnej tendencji widoczne w kwietniu i lipcu. Jest to tym bardziej godne
uwagi, poniewaz skala tych odchylern jest znacznie mniejsza niz 95-
procentowy przedzial ufnosci sredniej. Mniejszy relatywnie zakres owego
przedzialu, niz bylo to w wypadku danych znormalizowanych, spowodo-
wal, ze wiecej jest istotnych réznic przy poréwnywaniu poszczegdlnych
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miesiecy parami (testy post hoc) i sa one znacznie silniejsze. Styczen i gru-
dzieri s3 odmienne od o$miu miesiecy miedzy kwietniem a listopadem. Dla
przedziatu od maja do pazdziernika prawdopodobienstwo btedu hipotezy o
réznicach jest mniejsze od 0,0001. Wartosci Co dla lutego i marca rézniag sie
od tych, ktore obliczono dla miesiecy od czerwca do pazdziernika. Najbar-
dziej specyficznym miesigcem jest listopad, ktéry rézni sie zaréwno od
stycznia i grudnia, jak i sierpnia oraz wrzesnia.

Tabela 16. Wyniki wieloczynnikowej analizy wariancji (MANOVA) zaleznosci poszcze-
golnych parametréw modeli danych kodowanych (A1, Co, C; i C2) od pory roku (miesia-
ca, M-c), wzglednej wysokosci opadu (percentyl, P) i ich interakcji (M-c*P). Wariancje
czastkowe (Cp, C1 1 () zostaly przed obliczeniami zestandaryzowane

df SK pomie@zy SK pomigc%zy Test F Poziom p
grupami grupami
df SS effect MS effect F stat. p level
A
W. wolny Intercept 1 8,142541¢e1 8,142541¢1 7601,380 0,000000
Miesiac (M-c) | Month (M-c) 11 9,426540¢® 8,569582¢7 0,800 0,640322
Percentyl (P) | Percentyle (P) 12 3,075658¢° 2,563049¢8 2,393 0,004453
M-c*P M-c*P 132 1,497168¢10 1,134218e¢8 1,059 0,308801
Reszty Error 3743 | 4,009474¢1 1,071193¢8
Suma Total 3898 4,199419e11
Co
W. wolny Intercept 1 393,8922 393,8922 8007,327 0,000000
Miesiac (M-c) | Month (M-c) 11 8,2707 0,7519 15,285 0,000000
Percentyl (P) | Percentyle (P) | 12 47,0863 3,9239 79,767 0,000000
M-c*P M-c*P 132 6,0912 0,0461 0,938 0,679437
Reszty Error 3743 184,1237 0,0492
Suma Total 3898 245,5758
Ci
W. wolny Intercept 1 301,7155 301,7155 11147,30 0,000000
Miesiac (M-c) | Month (M-c) 11 3,8742 0,3522 13,01 0,000000
Percentyl (P) | Percentyle (P) 12 26,5359 2,2113 81,70 0,000000
M-c*P M-c*P 132 3,0793 0,0233 0,86 0,868731
Reszty Error 3743 101,3089 0,0271
Suma Total 3898 134,8118
C2
W. wolny Intercept 1 244,3719 244,3719 8719,756 0,000000
Miesiac (M-c) | Month (M-c) 11 5,4339 0,4940 17,627 0,000000
Percentyl (P) | Percentyle (P) | 12 12,9491 1,0791 38,504 0,000000
M-c*P M-c*P 132 2,9052 0,0220 0,785 0,965591
Reszty Error 3743 104,8979 0,0280
Suma Total 3898 126,1921
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Sezonowa zmienno$¢ wariancji sktadowej pierwszej (C1) jest réwniez
generalnie taka sama, cho¢ pojawia sie niewielkie réznice w istotnych deta-
lach (ryc. 79 i 94). Dotyczy to zwlaszcza przebiegu maksimum krzywe;j.
Z modeli danych znormalizowanych wynikato, Zze obejmuje on pie¢ miesiecy
od maja do wrzeénia, z wyraznym pikiem w czerwcu. Obraz uzyskany
z analizy modeli danych kodowanych pokazuje, ze maj w tym aspekcie wy-
raznie odréznia sie¢ od miesiecy letnich, a bardzo stabo zarysowane maksi-
mum wystepuje w sierpniu. Uklad wsréd miesiecy jesiennych jest identycz-
ny, ale zima najnizsza wartoscia Ci cechuje si¢ marzec, podczas gdy
poprzednio byl to luty. Nalezy jednakze podkresli¢, Zze oprécz odmiennosci
pozycji maja, wszystkie inne zasygnalizowane wyzej réznice mieszcza si¢ w
95-procentowym przedziale ufnosci $redniej. W poréwnaniach miesiecy pa-
rami bardzo wyrazZnie rysuje sie¢ dwudzielnos¢ roku: jeden okres trwa od
pazdziernika do maja, drugi obejmuje pozostale cztery miesigce. Maj, mimo
ze wykazuje duze podobieristwo do pozostalych miesiecy w grupie, ma
najwiecej cech przejéciowych.

Jak wspomniano juz uprzednio, jako skladowa druga (Cz) modeli da-
nych kodowanych okreslono ekstrapolowana sumaryczng wariancje dla od-
stepu wiekszego niz zasieg pierwszej struktury. Jej zmiennos$¢é sezonowgq
mozna zatem poréwnywac jedynie z suma sktadowych C; + C; modeli da-
nych znormalizowanych lub nawet z dodaniem do niej takze trendu. Hipo-
teza o zgodnosci tych wiasnie rozkladéw sezonowych znajduje potwierdze-
nie w rzeczywistosci. Generalny przebieg srednich miesiecznych wartosci Cz
modeli danych kodowanych jest bowiem zblizony do rozkladu sum skta-
dowej 2 i 3 przedstawionych na rycinie 79. Réznice miedzy nimi sa wszakze
dos¢ widoczne i bardziej znaczace niz w dwéch omawianych powyzej sytua-
cjach (dla Co i C1). Minimum krzywej C, danych kodowanych wystepuje
konsekwentnie na identycznym poziomie na przelomie roku - w grudniu
i styczniu. Poprzednio wyraZne najnizsze wartosci notowano tylko w stycz-
niu, a kolejny miesigc w szeregu rosngcym - listopad - charakteryzowat sie
juz wyzszymi poziomem Cs i sumy C z C3. Wzrost wartosci C; w pierwszej
polowie roku zatrzymuje sie w maju, podczas gdy poprzednio byl to kwie-
cier.. Maksimum tez jest przesuniete o miesiac: z sierpnia na wrzesien. Roz-
nice te wydaja sie by¢ zwigzane ze zmiennosciag sezonowa proceséw dziala-
jacych w najwiekszej analizowanej skali przestrzennej - okreslanych jako
trend. Przy poréwnaniu érednich wartosci C2 w poszczeg6lnych miesigcach
parami wyraZnie zaznacza si¢ wzgledna homogenicznos¢ okresu zimowego
- miesigce od grudnia do lutego réznig sie istotnie od wszystkich innych
pomiedzy kwietniem a listopadem (grudzieni i styczer réwniez z marcem).
PrzejSciowy charakter majg marzec i listopad, ktére r6znig sie zaré6wno od
grudnia i stycznia, jak i sierpnia oraz wrzeénia.
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Zasadnicza odmiennos¢ regut sezonowej zmiennosci parametréw struk-
tury przestrzennej MSDO, ustalonych na podstawie danych znormalizowa-
nych wzgledem obecnie omawianych, dotyczy zasiegu pierwszej struktury
A1. Poprzednio stwierdzono wysoka istotnos¢ takich réznic (p < 0,0001) i re-
gularny przebieg zblizony do wystepujacego przy wariancji C;. Tym razem
bez watpienia takiej regularnosci nie zanotowano (p = 0,64). I nie wynika to
jedynie z duzej szerokosci 95% przedziatu ufnosci $redniej. Zmiany jej bo-
wiem z miesigca na miesigc nie wykazuja zadnego porzadku. Réznica ta jest
zastanawiajgca i trudna do racjonalnego wytlumaczenia. By¢ moze, proce-
dura obliczania i modelowania semiwariancji odrebnie dla poszczegélnych
klas opadéw wprowadzila dodatkowy element zmiennosci niwelujacy efekt
Sezonowy.

4. Zr6znicowanie zalezne
od wzglednej wysokosci opadu

Najwazniejszym wynikiem tego etapu prac bylo jednakze stwierdze-
nie charakteru zaleznosci parametréw modeli struktury przestrzennej MS-
DO od wzglednej i bezwzglednej wysokosci opadu (ryc. 95-111). Szczegdlnie
te pierwsze sa znacznie ,wyrazniejsze” niz poprzednio, a zakres niepewno-
Sci jest mniejszy.

0,6 T T T
—
o---9C, y )
i
*---C, 3
05 B---uC,
\ 1 —
4 ’
* T
4;\ ’a ’l
0,4 \ 4 ]
]
1
‘
]

== 4 - —_ - *;
0,3 ,E i ey TEEL L e S oy ’,i
SS £ s AL

Semiwariancja standaryzowana
Standardized semivariance

5 = ~ - i ”,, __~~~{ 7
Y ~ —— --:: ’__!!.--- ::\.:,4;
. Sso T I e’ T
TN,
i
. ,,,,,,
N
) |
0,1 =k
1 5 10 20 30 40 50 60 70 80 90 95 99
Percentyle

Ryc. 95. Zmienno$¢ Srednich warto$ci wariancji poszczegélnych sktadowych modeli
struktury przestrzennej kodowanych danych miesiecznych MSDO zalezna od wzglednej
wysokosci opadu. Zaznaczono 95% zakres ufnosci sredniej
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Ryc. 96. Zmiennos¢ érednich wartosci zasiegu pierwszej skladowej modeli struktury
przestrzennej kodowanych danych miesiecznych MSDO zalezna od wzglednej wysokosci
opadu. Zaznaczono 95% zakres ufnosci sredniej

Wariancja nuggetowa (Cp) jest najnizsza, bo wynosi okoto 0,22, przy
opadach odpowiadajacych 20 percentylowi skumulowanej funkcji rozktadu
miesiecznych MSDO (ryc. 95). Jej udzial roénie zar6wno przy nizszych, jak
wyzszych sumach dobowych. Wzrost ten przy najnizszych opadach jest jed-
nak stosunkowo niewielki i nie mozna wykluczy¢, ze stanowi czeéciowo ar-
tefakt zwigzany z wieksza niepewnoscig tworzenia modeli dla skrajnych
wartosci progowych (por. podrozdz. I11.2.5.8). Za taka interpretacja prze-
mawia takze wyzsze odchylenie standardowe, a co za tym idzie - blad stan-
dardowy okreslenia $redniej. Z drugiej strony jednak, konsekwentne i stop-
niowe zmiany raczej wykluczaja przypadkowosé. Wzrost Co dla wyzszych
wzglednych wartosci miesiecznych MSOD ma charakter wykladniczy i jest
bardzo ptynny. Trudno wskaza¢ na jakie$ wyrazne zalamania krzywej mo-
gace $wiadczy¢ o zmianach o charakterze jakosciowym. Tempo przyrostu
maleje jednak nieznacznie pomiedzy 95 i 99 percentylem, co mogtoby wska-
zywac na logistyczny charakter zaleznosci. Maksimum Cp ma wartos¢ okoto
0,56. Wyniki testu post hoc Tukey wskazuja, ze biorac pod uwage kryterium
wariancji, wartoéci Cp do 70 percentyla nie réznia sie istotnie. Od 80% gra-
dient zmian jest juz tak duzy, ze kolejne srednie Cp r6znia sie od wszystkich
pozostatych. Siedemdziesigty percentyl jest odmienny zaréwno od najniz-
szych (10-40%), jak i najwyzszych (90-99%).

Wariancja pierwszej sktadowej (C1) jest najnizsza i wzglednie stala w
przedziale od 40 do 80 percentyla, wynoszac okoto 0,21 (ryc. 95). Jej udziat
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roénie zarowno przy niskich, jak i wysokich opadach. Gradient oraz rozmiar
zmian r6znig sie jednak nieco. Wzrost C; przy przejsciu od 40 do 10 percen-
tyla jest w zasadzie liniowy do poziomu okolo 0,3. Przy kolejnych dwoéch
najnizszych wartosciach progowych gradient przyrostu C; jest coraz wiekszy.
Dla najnizszych miesiecznych MSDO (1% krzywej skumulowanego rozktadu)
wariancja pierwszej skladowej wynosi ponad 0,43. Wzrost udzialu C; przy
opadach wyzszych od 80 percentyla ma charakter paraboliczny. Maksymalna
wartos¢ przy 99% wynosi 0,456. Jak mozna sie domyslaé, test post hoc wskazat
na istnienie homogenicznej grupy w zakresie miedzy 40 a 80 percentylem.
Réwniez rozktad wartosci C; dla 30 percentyla wykazuje duze do niej podo-
bieristwo. Gradient zmian C;, zaréwno przy kolejnych nizszych jak i wyz-
szych progach MSDO, byl tak duzy, ze r6znia si¢ one istotnie zazwyczaj w
stosunku do opisanej wyzej ,grupy”, jak i do wartosci sgsiednich.

Zmiennos¢ obu wyzej wymienionych sktadowych w relacji do wzglednej
wysokosci opadéw byla w jednym aspekcie podobna - i Co, i C1 najnizsze
udzialy miaty przy ,$rednich” MSDO, wykazujac duzy wzrost przy skraj-
nych wartosciach progowych (w obu przypadkach maksimum byto zwigzane
2 99% percentylem). Krzywa udzialu C; jest do pewnego stopnia ich ,lustrza-
nym odbiciem” (ryc. 95). Maksymalne proporcje - rzedu 0,28-0,29 - wystepuja
miedzy 5 a 60 percentylem; przy mniejszych i wiekszych wartosciach progo-
wych sa nizsze. Szczeg6lnie znaczacy jest spadek udziatu Cz poczynajac od 80
percentyla rozktadu MSDO i wynosi 0,26-0,12. W przedziale od 5 do 60 per-
centyla srednie wartosci Cz sa do siebie podobne, a réznig sie istotnie od tych
z najnizszej i trzech najwyzszych klas MSDO. Siedemdziesiaty i osiemdziesia-
ty percentyl nie wykazuja juz istotnej odmiennosci w stosunku do pierwsze-
go, dziewiecdziesiaty r6zni sie¢ od wszystkich oprécz pierwszego, a dwa naj-
wyzsze sa podobne tylko do siebie nawzajem.

Bardziej ztozony obraz daje relacja pomiedzy zasiegiem pierwszej skla-
dowej (A1) a wzgledna wysokoscig miesiecznych MSDO (ryc. 96). Minimal-
ny zasieg, srednio rzedu 13,1 km, dotyczy MSDO nieco mniejszych i zblizo-
nych do mediany, za$ maksymalny - dziewiecdziesigtego (16,0 km) i pigtego
percentyla (15,5 km). Skrajnie niskie (1%) i wysokie (95 i 99%) MSDO cha-
rakteryzuja si¢ nieco mniejszym zasiegiem. Rozrzut wartosci jest jednakze
tak duzy, ze statystycznie istotne sa jedynie réznice érednich zasiegu A;
pomiedzy 40 i 50 a 90% rozktadu MSDO.

Podobna analize przeprowadzono charakteryzujac zmiennoé¢ w odnie-
sieniu do wzglednej wysokosci opadéw parametréow modeli rocznych ko-
dowanych danych MSDO (tab. 17, ryc. 97 i 98). Generalne prawidlowosci sa
zblizone do tych ustalonych dla zbioru miesiecznych MSDO, lecz mniejsza
iloé¢ danych skutkowata wiekszym zakresem niepewnosci, w zwigzku z
tym mniejsza iloScia statystycznie istotnych réznic. Najwazniejsza wynikaja-
ca z tego odmiennos¢ to negatywny wynik ANOVA dla zréznicowania za-
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siegu pierwszej struktury A;. Opis wynikéw bedzie skupiony gléwnie na
podkresleniu réznic miedzy wynikami uzyskanymi dla miesiecznych i rocz-
nych MSDO.

Tabela 17. Podsumowanie wynikéw testowania istotnosci zmiennosci parametréw mo-
deli danych kodowanych struktury przestrzennej rocznych MSDO w zaleznosci od
wzglednej wysokosci opadu z uzyciem jednoczynnikowej analizy wariancji. Pogrubiong
czcionka zaznaczono réznice istotne na poziomie p < 0,05

SK SK ,

. df . df 3 Poziom

Parametr | pomiedzy u pomiedzy SK reszt reszt SK reszt test F
grupami grip grupami P
df df
Parameter | SS effect MS effect SS error MS error F test p level
effect terror

Aq 748644886 | 12 | 62387074 | 1,454579¢10 312 | 46621132 | 1,338172 | 0,195512
Co 5 12 0 15,24538 312 0 8,804782 | 0,000000
C 2 12 0 10,09755 312 0 5,967920 | 0,000000
C2 2 12 0 6,563103 312 0 6,931703 | 0,000000

SK - suma kwadratéw, df - liczba stopni swobody, SK - érednie kwadraty.
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Ryc. 97. Zmiennos¢ srednich wartosci wariangji poszczegélnych skltadowych modeli
struktury przestrzennej kodowanych danych rocznych MSDO zalezna od wzglednej
wysokosci opadu. Zaznaczono 95% zakres ufnosci redniej
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Ryc. 98. Zmiennos¢ érednich wartosci zasiegu pierwszej skladowej modeli struktury
przestrzennej kodowanych danych rocznych MSDO zalezna od wzglednej wysokosci
opadu. Zaznaczono 95% zakres ufnosci éredniej

Najmniej jest ich w odniesieniu do wariancji nuggetowej (Cy), a istniejace
sa najprawdopodobniej zupelnie przypadkowe. Dotyczy to zar6wno same-
go przebiegu Srednich dla poszczegdlnych progéw MSDO, jak i ich bez-
wzglednych wartosci.

Bardziej specyficznie wyglada obraz zmian udzialu wariancji pierwszej
struktury (Cy, ryc. 97). Zmniejsza si¢ on bowiem dos¢ regularnie od wartosci
okoto 0,4 przy pierwszym percentylu do 0,24 przy osiemdziesigtym. Nie ma
tu zatem charakterystycznego dla miesiecznych danych MSDO ,,szerokiego”
minimum miedzy 40 a 80 percentylem. Znacznie wigkszy jest tez gradient
przyrostu udzialu C; pomiedzy dwoma najwyzszymi warto$ciami progo-
wymi. Zakres niepewnosci jest jednak zbyt duzy, zeby uzna¢ to za niewat-
pliwa prawidlowos¢.

Réwniez zmiany udzialu wariangcji struktury drugiej (Cz, ryc. 97) sa bar-
dziej ,wyraziste” niz bylo to przy danych miesiecznych. Wzrost jej wartosci

jest bowiem konsekwentny od okoto 0,21 przy pigtym percentylu do wyraz-
nego maksimum na poziomie 0,32 przy percentylu szes¢dziesigtym. Naste-
pujacy od tego miejsca spadek ma charakter paraboliczny i jest znacznie
»glebszy” - minimum przy najwyzszym progu wynosi zaledwie 0,06.

Zréznicowanie zasiegu pierwszej struktury (Ai) rocznych MSDO w za-
leznosci od wzglednej wysokosci opadu (ryc. 98) réwniez wykazuje wy-
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razne odmiennosci wzgledem relacji ustalonych dla danych miesiecznych
(ryc. 96). Minimalny Sredni zasieg, wynoszacy okoto 12,1 km, zanotowano
przy 70% rozkladu rocznych MSDO, a nie jak poprzednio przy opadach
zblizonych do mediany. Minimum to jest takze wyraznie, bo az o 1 km, niz-
sze. Inne réznice wystepujace przy skrajnych progach sa, ze wzgledu na
dos¢ chaotyczne skoki éredniej A1 i duzy zakres jej niepewnosci, raczej
przypadkowe.

5. Zré6znicowanie zalezne od bezwzglednej
wysoko$ci opadu - miejsce

W przeprowadzonej powyzej analizie poréwnywano charakterystyki
statystyczne parametréw modeli struktury przestrzennej kodowanych da-
nych miesiecznych i rocznych MSDO w odniesieniu do wzglednej wysoko-
Sci opadéw, wyrazonej w postaci okreslonego progu (percentyla) skumulo-
wanej funkgji rozkladu. Oznaczato to, Zze w jednej klasie Igczone byly nieraz
opady o bardzo rézniagcych sie sumach. Z drugiej za$ strony, rézne, nawet
nie ,sasiadujace” bezposrednio percentyle rozkladu poszczegdlnych zbio-
réow danych MSDO mogly mie¢ identyczne wysokosci opadu. Wynikalo to
zar6wno z sezonowej, jak i wywolanej wszystkimi innymi czynnikami
zmiennosci czasowej i przestrzennej MSDO (por. rozdz. V).

Jak duze bylo to zréznicowanie pokazuje rycina 99. Zbiér percentyli
pierwszych miesiecznych MSDO obejmowal, na przykiad, opady dobowe w
przedziale 0-13,9 mm. Zakres ten zazebial si¢ nawet z wartosciami notowa-
nymi dla 99 percentyla (7,4-167,7 mm). Jakkolwiek uzyskane i oméwione
wyzej prawidlowosci wskazujg, ze owa tak zmienna wzgledna wysokos¢
opadéw ma bardzo duzy wplyw na ich strukture przestrzenng, postano-
wiono sprawdzié, czy podobnie bedzie w odniesieniu do ich wartosci bez-
wzglednych. Kazdy z analizowanych 4225 percentyli ((300 miesiecy + 25 lat)
x 13 progéw) byt w przygotowanej bazie danych opisany takze wartoscia
odpowiadajacej mu sumy opadéw. Posortowanie ich zatem w porzadku
uzaleznionym od bezwzglednej wielkosci opadu nie stanowilo zadnego
problemu.

Relacje parametrow struktury przestrzennej MSDO w odniesieniu do
bezwzglednej sumy opadéw badano na dwa sposoby: parametryczny i nie-
parametryczny. W pierwszym podejsciu okreslano je za pomoca funkgji re-
gresji krzywoliniowej. Ze wzgledu jednak na bardzo duzy rozrzut danych,
uzyskane wyniki nie byly w pelni jednoznaczne. Dlatego, dla ich weryfikacji
zastosowano takze, jak poprzednio, analize wariancji w odniesieniu do klas
wysokosci sum opadéw. Byly one ustalone osobno dla zbioru miesiecznych
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i rocznych MSDO, i z pewnoscig bardziej ,jednorodne” niz pogrupowane
wzgledem percentyli. Ze wzgledu na mocno zréznicowang liczebnos¢ przy-
padkow MSDO w poszczegdlnych przedziatach ich wysokosci, zastosowano
zmienng szeroko$¢ klas. W wypadku danych miesiecznych byly to przedzia-
ty co 2 mm od 0 do 20 mm, nastepnie co 5 mm do 50 mm. Wszystkie mie-
sieczne MSDO o wysokosci powyzej 50 mm potaczono w jedna klase. W tym
ujeciu nie badano ewentualnej zmiennosci sezonowej. Roczne dane podzie-
lono na 12 klas: do 20 mm, 20-25, 25-30, 30-35, 35-40, 40-45, 45-50, 50-60, 60-
-70, 70-80, 80-100 i powyzej 100 mm. Wyniki obliczen ANOVA parametrow
modeli struktury przestrzennej MSDO w odniesieniu do wyzej przestawio-
nego podziatu na klasy sum opadéw przedstawiono w tabelach 18 i 19.
W obu analizowanych ukfadach, miesiecznych i rocznych, uzyskano po-
twierdzenie bardzo wysokiej istotnosci réznic miedzyklasowych (p < 0,000001)

Tabela 18. Podsumowanie wynikéw testowania istotnosci zmiennosci parametréw mo-
deli danych kodowanych struktury przestrzennej miesiecznych MSDO w zaleznosci od
bezwzglednej wysokosci opadu z uzyciem jednoczynnikowej analizy wariancji. Pogru-
biona czcionka zaznaczono réznice istotne na poziomie p < 0,05

Para- S_K df S,K df 2 Poziom
pomiedzy pomiedzy SK reszt SK reszt test F
metr . grup : reszt 14
grupami grupami
- f -
Parame SS effect d MS effect SS error dfer MS error F test p level
ter effect ror
Ay 1,654282¢° | 16 | 103392 626 | 4,182876¢!! 3882 | 107750 537 0,95956 | 0,499153
Co 17,11920 16 1 228,5576 3883 0 18,17755 | 0,000000
C 7,834559 16 0 127,0546 3883 0 14,96482 | 0,000000
C2 2,329983 16 0 123,9248 3883 0 4,56291 | 0,000000

SK - suma kwadrat6w, df - liczba stopni swobody, SK - érednie kwadraty.

Tabela 19. Podsumowanie wynikéw testowania istotnosci zmiennosci parametréw mo-
deli danych kodowanych struktury przestrzennej rocznych MSDO w zaleznosci od bez-
wzglednej wysokosci opadu z uzyciem jednoczynnikowej analizy wariancji. Pogrubiona
czcionka zaznaczono réznice istotne na poziomie p < 0,05

SK SK .
. df . df . Poziom
Parametr | pomiedzy o pomiedzy SK reszt reszt SK reszt test F
grupami grip grupami 4
df df
Parameter | SS effect MS effect SS error MS error F test p level
effect error
Aq 783833153 | 11 71257559 | 1,451060e'° | 313 | 46359760 | 1,537056 | 0,117015
Co 5 11 0 15,53581 313 0 8,923921 | 0,000000
Cy 2 11 0 10,29770 313 0 5,851328 | 0,000000
C> 1 11 0 6,828523 313 0 6,185223 | 0,000000

SK - suma kwadrat6w, df - liczba stopni swobody, SK - érednie kwadraty.
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$rednich wartosci wariancji poszczeg6lnych sktadowych (Co, C1i Cz). W od-
niesieniu do zasiegu pierwszej skladowej (A1) istotnego zréznicowania nie
stwierdzono.

Do wyznaczenia funkcji matematycznych opisujacych relacje miedzy pa-
rametrami struktury przestrzennej MSDO a ich bezwzgledna wysokoscia
uzyto wersji ewaluacyjnej programu TableCurve 2D 5.0.1 (www.systat.com/
products/TableCurve2D/). Testuje ona dopasowanie wskazanych danych
do ponad 3660 funkcji. Uzyskane modele moga by¢ nastepnie porzadkowa-
ne wedlug szeregu ich cech (iloéci parametréw, wspélczynnika determinacji,
bledu standardowego estymaciji itp.), co ulatwia selekcje najbardziej z nich
optymalnego, z punktu widzenia przyjetych kryteriéw (prostota i/lub ja-
kos¢ dopasowania). W trakcie analizy mozliwa jest tez graficzna selekcja
i tymczasowa eliminacja danych odstajacych i ponowne , przeliczenie” mo-
deli. Program TableCurve ma takze mozliwo$¢ nieparametrycznego wygta-
dzania (filtrowania) danych za pomoca funkcji sklejanych (spline) i fourie-
rowskich. W niniejszym opracowaniu ograniczono zakres poszukiwania do
modeli skladajacych sie maksymalnie z czterech parametrow (kryterium
prostoty) o najwyzszej jakosci dopasowania. Czesto jednakze nie wybierano
funkcji o najwyzszym wspétczynniku determinacji. Niektére z nich bowiem
przy krancach zakresu danych wykazywatly chaotyczne badz nierealistyczne
przebiegi.

We wszystkich analizowanych kontekstach nierzadko zdarzalo sie, ze na
jedna wartoé¢ X (sume dobowa opadu) , przypadata” wiecej niz jedna war-
tos¢ Y (parametréow modeli struktury przestrzennej). Wariancje takich Y
mozna traktowac jako ,czysty” czy losowy blad. Jesli w zbiorze danych ist-
niejg takie replikacje zmiennej zaleznej, to mozliwe jest oddzielenie czesci
wariancji zwiagzanej z ,czystym” bledem od tej skojarzonej z dopasowanym
modelem. Wykonywana jest wéwczas rozszerzona analiza wariancji, obej-
mujaca miedzy innymi okreslenie maksymalnego mozliwego wspétczynni-
ka determinacji, ktdry jest niezalezny od wybranego modelu. Oprocz tego li-
czona jest statystyka Lack Fit, bedaca réznica catkowitej sumy kwadratow
odchylen (reszt modelu) i tej jej czesci, ktora jest zwigzana z wielokrotnymi
Y przypadajacymi na jednego X (czyli ,czystym” bledem). Jesli wartos¢ F tej
statystyki jest istotna (> 1), wowczas wybrany model moze by¢ nieodpo-
wiedni. W takich przypadkach pomocna jest szczegétowa analiza reszt w ce-
lu wykrycia systematycznych trendéw, ktére moga potwierdzi¢ nieade-
kwatnos¢ modelu. W wypadku analizowanych danych wynika to przede
wszystkim z niejednorodnosci genetycznej i ze zmiennosci sezonowej MS-
DO, i szukanie innego modelu niczego tu nie zmieni. Wida¢ to szczegdlnie
dobrze na wykresach dla rocznych zbioréw danych (ryc. 108-111), gdzie
doé¢ wyraznie odrdzniaja sie od siebie pewne uklady punktow. Statystyki
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LF (Lack Fit) zamieszczono w tabelach zbiorczych (20-22). Tam gdzie dawaty
one nierealistyczne wyniki, pola tabel sg puste.

Na kolejnych rycinach (100-103) przedstawiono rozrzut wartosci para-
metréw modeli wszystkich danych miesiecznych w relacji do wysokosci
opadéw wraz z przebiegiem wybranej funkcji krzywoliniowej. Oprocz sa-
mej linii funkcji zaznaczono jej 95-procentowy przedzial ufnosci. Poza tym,
uzyto funkcji typu Loess do zbudowania modelu lokalnych regresji (wygta-
dzanie danych). Procedura ta laczy regresje lokalnie wazonych najmniej-
szych kwadratéw (ang. locally-weighted least-squares), ktéra ma charakter nie-
ciagly, z ciagloscia i wlasciwosciami wygtadzajacymi funkcji sklejanych (B-
spline). Algorytm ten czasami pozwala ujawni¢ ukryte struktury o niskiej
czestosci w danych zawierajacych duzo ,szumu”. Podstawowym parame-
trem tego algorytmu jest szerokos$¢ okna wygladzania, wyrazona w procentach

Tabela 20. Podsumowanie wynikéw modelowania relacji miedzy parametrami modeli
struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO a bezwzgledna wyso-
koscig opadéw

Ifjrr;n‘i‘eetz n S(t)org‘eer“ R | Rmax | SEE F p FLF | pLF
Co | 3900 4 | 00666 | 02858 | 0,243 | 94,020 | 0,00000 | 1,71977 | 0,00000
G Tse00 | 4 [00545 [ 02761 | 0181 | 76,242 | 0,00000 | 1,71433 | 0,00000
A 3803 4 00120 3793,149 | 16,738 | 0,00000
G 3896 4 00055 [ 01967 | 0,174 | 35337 | 0,00000 | 1,19555 | 0,00192

n - liczba uwzglednionych danych, Stopieni - liczba parametréow modelu, R - wspélczynnik determinacji
modelu, R-max - maksymalny mozliwy wspéiczynnik determinacji niezaleznie od typu modelu, SEE - bfad stan-
dardowy estymagji, F - statystyka F modelu, p - poziom istotnosci modelu, F-LF - statystyka F braku dopasowania
(Lack Fit), p-LF - poziom istotnoéci braku dopasowania. Dokladne objasnienia w tekscie.

Tabela 21. Podsumowanie wynikéw modelowania relacji miedzy parametrami modeli
struktury przestrzennej rocznych kodowanych danych MSDO a bezwzgledna wysoko-
$ciag opadéw

If:;;nrletterr n Séorzfrn R R-max | SEE F ) F-LF | p-LF
Co |324] 4 02539 | 0,8431 0215] 38,094 | 0,00000 | 1,09248 | 0,33337
G |321] 4 0,969 | 0,8463 0161 | 12,824 | 0,00000 | 1,43751 | 0,03421
A |320] 4 0,405 | 02729 | 3379,023| 5843 | 0,00068 | 0,091021 | 1,00000
<R E 02336 | 08259 0,130 | 34,051 | 0,00000 | 1,01554 | 0,48070

n - liczba uwzglednionych danych, Stopien - liczba parametréw modelu, R - wspétczynnik determinacji
modelu, R-max - maksymalny mozliwy wspélczynnik determinacji niezaleznie od typu modelu, SEE - biad stan-
dardowy estymacji, F - statystyka F modelu, p - poziom istotnosci modelu, F-LF - statystyka F braku dopasowa-
nia, p-LF - poziom istotnoéci braku dopasowania. Dokladne objasnienia w tekscie.
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punktéw catego zbioru danych. Szerokos¢ ta jest zatem zmienna zaleznie od
lokalnej , gestosci” danych.

Zmienno$¢ wariancji nuggetowej w relacji do wysokosci miesiecznych
MSDO jest stosunkowo prosta (ryc. 100). Réwniez rozbieznosci miedzy
przebiegiem modelu globalnej a lokalnej regresji sa relatywnie niewielkie.
Do okoto 7 mm poziom Co si¢ nie zmienia i wynosi 0,26. Model Loess wska-
zuje jednakze, ze przy skrajnie niskich MSDO btad losowy jest prawdopo-
dobnie znaczaco wyzszy. Przy wyzszych sumach opadéw nastepuje wzrost
wariancji nuggetowej. Najwiekszy gradient przyrostu ma miejsce w prze-
dziale 15-25 mm. Dalej wzrost Cy jest juz coraz wolniejszy i osigga swoje
maksimum - okoto 0,46 - przy opadach przekraczajacych 50 mm na dobe.
Rozrzut wartosci jest jednakze olbrzymi. W calym zakresie wysokosci MSDO
potencjalna zmiennosé Co jest w zasadzie maksymalna.

Skala zmian modelu regresji wariancji pierwszej skladowej w relacji do
wysokosci miesiecznych MSDO jest podobna, lecz o innym jego przebiegu
(ryc. 101). Przy najnizszych opadach jest on relatywnie wysoki (ok. 0,36).
Przy nieco wyzszych - w zakresie 10 do 15 mm - funkcja osigga minimum
wynoszace okoto 0,25. Dalej nastepuje jej powolny liniowy wzrost, ktérego
gradient zmniejsza sie nieco po przekroczeniu sum dobowych wynoszacych
50 mm. Maksimum, réwne okolo 0,52 funkcja regresji osiaga przy opadach o
wysokosci okoto 110 mm. Po przekroczeniu jednakze poziomu 70 mm wi-
doczne sa duze rozbieznosci miedzy modelem globalnym a lokalnym.
Zwraca uwage rowniez, ze chmura punktow na wykresie, ktéra przy niz-
szych opadach jest wzglednie jednorodna, po przekroczeniu progu okoto 60 mm
na dobe wykazuje wyrazna dwudzielnosé. By¢ moze zwigzana jest ona
z wyrazniejszym zréznicowaniem struktury przestrzennej najwyzszych
MSDO w zaleznoéci od ich genezy.

Model regresji C2 wzgledem wysokosci miesiecznych MSDO jest naj-
prostszy (ryc. 102). Ponownie inne sa tu prawidlowosci zmian w klasie
opadow najnizszych - do 10 mm - wzgledem calej reszty. Najpierw za-
tem funkcja nieco rosnie, aby od wymienionej wyzej granicy tagodnie, li-
niowo spadaé. Wyrazniejsze, konsekwentne, r6znice miedzy modelem
globalnym a lokalnym widoczne sa od poziomu 45 mm sum dobowych
opadu.

Bardzo niewielka jest amplituda zmian wartosci regresji A1 wzgledem
wysokosci miesiecznych MSDO (ryc. 103). Wynosi ona bowiem jedynie 1,2 km.
Maksimum funkcji wynoszace okoto 13,5 km wystepuje zaréwno przy
najnizszych sumach opadéw (do 2 mm), jak i po przekroczeniu 30 mm.
Najmniejszy zasieg pierwsza skladowa ma przy opadach dobowych, rzedu
15 mm. Model lokalny fluktuuje wokoét globalnego, nie wykazujac wiek-
szych odchylen.
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Ryc. 100. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennos$¢ wariancji nuggetowej
modeli struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO: a - dane,
b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedziatu ufnosci, ¢ - rozklad
danych wygladzony za
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Ryc. 101. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmienno$¢é wariancji pierwszej
sktadowej modeli struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO: a - da-
ne, b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedziatu ufnosci, ¢ - roz-
klad danych wygtadzony za pomoca funkcji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 10%

wygtadzania)
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Ryc. 102. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennoé¢ wariancji drugiej skia-

dowej modeli struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO: a - da-

ne, b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedziatu ufnosci, ¢ - roz-

klad danych wygladzony za pomoca funkcji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 10%

wygladzania). Z obliczeri usunieto 4 najbardziej odstajace wyniki. Jeden z nich widoczny
na wykresie zaznaczono innym symbolem niz dane pozostate
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Ryec. 103. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennosé zasiegu pierwszej skia-
dowej modeli struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych danych MSDO: a - da-
ne, b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedziatu ufnosci, ¢ - roz-
klad danych wygtadzony za pomoca funkgji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 8%
wygladzania). Z obliczei usunieto 97 najbardziej odstajacych wynikéw. Widoczna na
wykresie ich cze$¢ zostala zaznaczona innym symbolem niz dane pozostate
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6. Sezonowe zréznicowanie zalezne
od bezwzglednej wysokosci opadu

We wszystkich omawianych powyzej kontekstach parametry struktury
przestrzennej miesiecznych MSDO wykazuja bardzo duzy rozrzut wartosci
w relacji do bezwzglednej sumy opadéw. Mimo to wszystkie cztery modele
regresji s3 wysoko istotne statystycznie (p < 0,00001, tab. 20). Wystepowanie
wielu Y wzgledem tych samych wartosci X powoduje jednak, Zze maksymal-
ne mozliwe wspoétczynniki determinacji niezalezne od typu modelu sg bar-
dzo niskie - rzedu 0,19-0,28. Takze wysokie wartosci statystyk F Lack Fit
wskazujg, ze dobér modelu jest przy tego typu danych obcigzony duza doza
niepewnosci. Czes¢ obserwowanej zmiennosci parametréw struktury prze-
strzennej miesiecznych MSDO jest efektem, co wykazano poprzednio, zréz-
nicowania sezonowego. Jaki jest rozmiar tego zr6znicowania i jaka jego cha-
rakterystyka jakosciowa mozna bylo tatwo zbada¢ uzywajac analogicznej
metodyki. Na kolejnych rycinach (ryc. 104-107) oraz w tabeli 22 przedsta-
wiono zatem wyniki modelowania zmiennosci Co, C;, C2 i A1 dla poszcze-
golnych miesiecy. Dla zwigkszenia czytelnosci bardzo juz skomplikowanych
wykreséw zamieszczono na nich jedynie linie regres;ji globalnych, a szerokosé
95-procentowego pasa ufnosci funkgji przedstawiono tylko dla stycznia i lipca.

Relacja wariancji nuggetowej do wysokosci opadéw jest bez watpienia
zréznicowana sezonowo (ryc. 104). Jest to szczegélnie wiarygodne dla prze-
dziatu wysokosci opadéw od 5 do 30/40 mm. W kazdym, w zasadzie, mie-
sigcu MSDO o takiej wysokosci notowano dostatecznie czesto, zeby uzyska-
na funkcja regresji byla wyznaczona z duza precyzja. Réznice przy nizszych
i wyzszych opadach sa mniej pewne. Wszystkie miesieczne réwnania regre-
sji Co s wysoko istotne statystycznie (p < 0,00001), lecz dla wigkszosci z nich
istotna jest rowniez statystyka Lack Fit. Najbardziej charakterystyczna jest
zwarta , wigzka” linii miesiecy zimowych od grudnia do marca przy opa-
dach w zakresie 5 do przeszio 20 mm. Dla tego przedzialu typowy jest wy-
soki gradient przyrostu Co wraz ze zwiekszaniem sie opadéw. Przy wyz-
szych sumach dobowych krzywe regresji dla tych miesiecy zaczynaja sie
odrézniaé, ale znaczna czesé¢ tej zmiennosci miesci sie w zakresie niepewno-
Sci funkcji. W kolejnych miesiacach wiosennych i letnich, do lipca, widoczna
jest generalna tendencja do zmniejszania sie wariancji nuggetowej i mniej-
szego gradientu jej przyrostu w relacji do sum opadéw. Od sierpnia do li-
stopada tendencja jest odwrotna. Do reguly tej ,nie pasuje” jedynie kwiecier
z najszybszymi przyrostami Co w przedziale opadéw 10-40 mm na dobe. Dla
wiekszosci miesiecy charakterystyczny jest monotoniczny wzrost wariancji
nuggetowej ze wzrostem sumy opadéw. Sa jednak wyjatki od tej reguly,
kiedy po przekroczeniu pewnej granicy nastepuje spadek wielkosci Co. Naj-
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bardziej wiarygodne wydaja sie takie przypadki w lutym i pazdzierniku,
poniewaz przegiecie krzywej wystepuje przy stosunkowo niskich sumach
opadoéw (28 i 32 mm). W odniesieniu do lutego, a takze w pewnym stopniu
marca, mozna by wysunaé przypuszczenie, ze jest to efektem zmiennej
proporcji opadéw statych i ciektych w MSDO, w zaleznosci od ich wysoko-
$ci. Mechanizm odpowiedzialny za podobny efekt spadku wariancji nugge-
towej przy wysokich opadach w pazdzierniku jest z pewnoscig inny. Warto
zwrocic¢ uwage, ze podobne przegiecie funkgji, ale juz mniej pewne, bo wy-
stepujace przy jeszcze wyzszych opadach, jest widoczne we wrzesniu,
a takze sierpniu. By¢ moze znaczenie ma tu predkos¢ wiatru, wptywajaca
na blad pomiaru, statystycznie rézna przy wysokich opadach o odmiennej
genezie.

Zmiennoé¢ sezonowa wariancji pierwszej sktadowej jest jeszcze silniej
zarysowana (ryc. 105). Tym razem wyraZnie odrézniaja sie trzy grupy mie-
siecy: styczen - marzec, pazdziernik - grudzieri i maj - kwiecien oraz czer-
wiec - wrzesien. Druga z nich jest nieco niejednorodna. Przy niskich MSDO
(do 10-15 mm) przebieg funkcji C; w pierwszej i drugiej grupie jest podob-
ny: silny spadek wartoéci. Dalej zaznaczaja sie juz réznice. W miesigcach
zimowych minimum C; wystepuje przy sumach dobowych, rzedu 8-12 mm.
Przy wyzszych opadach wariancja pierwszej skladowej bardzo szybko ro-
$nie. Jesienig i wiosng minimum funkcji jest nieco , glebsze” i przesuniete w
strone nieco wyzszych opadéw, a gradient wystepujacego dalej wzrostu C;
jest raczej nizszy. Trzecia wymieniona cecha nie dotyczy listopada i grudnia,
ktore pod tym wzgledem sa podobne do miesiecy zimowych. Latem zr6zni-
cowanie wielkosci wariancji pierwszej skladowej jest w poréwnaniu z pozo-
stala czescig roku niewielkie - i prawdopodobnie w duzym stopniu nieistot-
ne statystycznie. Réwnania regresji czerwca, lipca i wrzesnia sa bowiem
istotne na poziomie mniejszym od 0,001, podczas gdy dla pozostatych mie-
siecy p < 0,00001. Najwazniejszy jest jednak wyrazZnie wiekszy udziat C; la-
tem przy niskich opadach (do 15 mm) i nizszy przy sumach przekraczaja-
cych 30-40 mm. Jest to prawdopodobnie skutkiem zmiennej sezonowo
proporcji w miesiecznych MSDO krétkodystansowych opadéw konwekceyj-
nych.

Wariancja drugiej skladowej jest zréznicowana sezonowo przede
wszystkim przy $rednich i wysokich MSDO - powyzej 10 mm na dobe
(ryc. 106). Przebieg funkcji w 9 przypadkach na 12 jest podobny: parabolicz-
ny wzrost do maksimum, a péZniej liniowy lub wykladniczy spadek. R6znia
je gradienty zmian i potozenie maksimum. Trzy wyjatki charakteryzujace sie
konsekwentnym spadkiem C; wraz z wysokoscia opadu to wrzesien, paz-
dziernik i listopad. Najnizsze maksimum wariancji drugiej skladowej
(ok. 0,22) wystepujace przy relatywnie niskich opadach (3-10 mm) jest cha-
rakterystyczne dla miesiecy zimowych (grudzien - luty). Takze dos¢ wysoki
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Ryc. 104. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennos$¢ wariancji nuggetowej

modeli struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dla poszczegélnych miesiecy

zilustrowana za pomoca funkcji wielomianowych. Dla stycznia i lipca zaznaczono
95% przedziat ufnosci funkgji
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Ryc. 105. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmienno$é wariancji pierwszej

skladowej modeli struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dla poszczegél-

nych miesiecy zilustrowana za pomoca funkcji wielomianowych. Dla stycznia i lipca
zaznaczono 95% przedziat ufnosci funkeji
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Tabela 22. Podsumowanie wynikéw modelowania relacji miedzy parametrami modeli
struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dla poszczegélnych miesiecy a bez-
wzgledna wysokoscia opadow

Iii?rzzterr N Sct;)r};l:r“ R | R-max | SEE F p F-LF | p-LF

Styczen - January

Co 325 4 0,0678 | 0,6147 0,251 | 9,213 | 0,00001 | 1,451 | 0,00930

G 323 4 0,1403 | 0,5203 0,159 | 18,909 | 0,00000 | 0,816 | 0,90123

Ar 313 3 0,0257 3856,244 | 5,625 | 0,00398

C 3 0,0993 | 0,5173 0,147 | 19,429 | 0,00000 | 0,881 | 0,78883
Luty - February

Co 324 4 0,1457 | 0,6273 0,219 | 19,751 | 0,00000 | 1,1581 | 0,17819

@] 321 4 0,0603 | 0,5236 0,182 | 8,203 | 0,00003 | 0,873 | 0,80333

Aq 309 3 0,0212 3535,048 | 4,855 | 0,00840

C 323 3 0,0508 | 0,5218 0,156 | 10,147 | 0,00005 | 0,885 | 0,77943
Marzec - March

Co 325 4 0,1995 | 0,7113 0,220 | 28,340 | 0,00000 | 1,564 | 0,00255

@] 325 4 0,1431 | 0,6201 0,155 | 19,424 | 0,00000 | 1,104 | 0,26631

Aq 314 3 0,0896 3354,071 | 16,951 | 0,00000 | -0,634 | 0,00000

C 324 3 0,1067 | 0,5964 0,161 | 20,864 | 0,00000 | 1,073 | 0,32962
Kwiecien - April

Co 325 4 0,3557 | 0,8050 0,210 | 61,139 | 0,00000 | 1,601 | 0,00204

Ci 321 4 0,1375 | 0,6419 0,139 | 18,394 | 0,00000 | 0,971 | 0,57642

Aq 316 3 0,0326 | -0,8727 |3528,558 | 6,837 | 0,00124 | -0,347 | 0,00000

C 322 3 0,1863 | 0,4913 0,146 | 38,355 | 0,00000 | 0,407 | 1,00000

Maj - May

Co 322 3 0,2962 | 0,8342 0,206 | 69,277 | 0,00000 | 1,339 | 0,05284

G 323 4 0,1574 | 0,8028 0,141 | 21,448 | 0,00000 | 1,345 | 0,04997

Aq 316 3 0,0109 3680,230 | 3,243 | 0,04037 | -0,225 | 0,00000

C 323 3 0,1012 | 0,7655 0,160 | 19,684 | 0,00000 | 1,146 | 0,22701
Czerwiec - June

Co 325 3 0,2518 | 0,8732 0,202 | 56,184 | 0,00000 | 1,794 | 0,00096

Ci 323 4 0,0461 | 0,8196 0,177 | 6,536 | 0,00027 | 1,584 | 0,00695

A 323 3 0,0018 | 0,6926 |3792,236 | 1,793 | 0,16816 | 0,815 | 0,88348

C 322 3 0,1532 | 0,7517 0,146 | 30,630 | 0,00000 | 0,864 | 0,80268

Lipiec - July

Co 322 4 0,1760 | 0,8113 0,206 | 24,257 | 0,00000 | 1,005 | 0,50333

Ci 324 4 0,0492 | 0,8038 0,163 | 6,930 | 0,00016 | 1,139 | 0,25732

A 319 3 0,0035 | 0,8284 |3643,931 | 2,066 | 0,12835 | 1,427 | 0,03706

C 322 3 0,0918 | 0,8102 0,152 | 17,776 | 0,00000 | 1,150 | 0,24036
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Sierpien - August
Co 323 3 0,1625 | 0,8617 0,216 | 32,847 | 0,00000 | 1,399 | 0,04826
Ci 325 3 0,1674 | 0,8446 0,169 | 34,187 | 0,00000 | 1,218 | 0,16309
Aq 323 3 0,0000 | 0,7485 |3884,089 | 0,420 | 0,65733 | 0,830 | 0,84660
Co 321 3 0,1527 | 0,8375 0,158 | 30,427 | 0,00000 | 1,197 | 0,18586
Wrzesien - September
Co 324 3 0,1417 | 0,7820 0,201 | 28,260 | 0,00000 | 1,351 | 0,04295
Ci 321 3 0,0337 | 0,7491 0,160 | 7,096 | 0,00097 | 1,291 | 0,07376
A 319 3 0,0251 | 0,7295 |3877,011 | 5,617 | 0,00401 | 1,190 | 0,16280
Co 321 3 0,2235 | 0,7489 0,160 | 47,700 | 0,00000 | 0,947 | 0,63409
Pazdziernik - October
Co 325 3 0,0794 | 0,7176 0,247 | 15,517 | 0,00000 | 1,222 | 0,11745
Ci 324 3 0,2238 | 0,7238 0,156 | 48,208 | 0,00000 | 0,983 | 0,54809
Aq 314 3 0,0000 3755,738 | 1,011 | 0,36489 | -0,383 | 0,00000
C2 323 2 0,0856 | 0,6603 0,160 | 32,243 | 0,00000 | 0,922 | 0,69374
Listopad - November
Co 322 3 0,1660 | 0,6377 0,219 | 33,562 | 0,00000 | 0,952 | 0,62452
Ci 322 3 0,2651 | 0,6807 0,145 | 59,594 | 0,00000 | 0,976 | 0,56291
Aq 316 3 0,0199 | -0,5382 |3636,159 | 4,712 | 0,00963 | -0,276 | 0,00000
Co 323 2 0,0943 | 0,6180 0,160 | 35,636 | 0,00000 | 1,023 | 0,44721
Grudzien - December
Co 322 2 0,2255 | 0,6215 0,218 | 95,752 | 0,00000 | 0,889 | 0,77123
Ci 325 3 0,0667 | 0,6288 0,181 | 13,118 | 0,00000 | 1,268 | 0,06829
Aq 316 3 0,0285 3719,956 | 10,792 | 0,00002 | -1,269 | 0,00000
Co 323 3 0,1281 | 0,6455 0,139 | 25,224 | 0,00000 | 1,221 | 0,10632

n - liczba uwzglednionych danych, Stopieri - stopiert wielomianu, R - wspoétczynnik determinacji modelu,
R-max - maksymalny mozliwy wspoélczynnik determinacji niezaleznie od typu modelu, SEE - blad standardowy
estymadji, F - statystyka F modelu, p - poziom istotnosci modelu, F-LF - statystyka F braku dopasowania, p-LF - po-
ziom istotnosci braku dopasowania. Dokladne objasnienia w tekscie.

w tym okresie roku gradient spadku przy wyzszych opadach - w grudniu
przy opadach nieco powyzej 30 mm udzial C; jest juz zerowy. W kolejnych
miesigcach - marcu, kwietniu i maju - maksima wariancji skladowej drugiej
rosng do poziomu okoto 0,32 i przesuwaja si¢ w kierunku wyzszych opa-
déw - wynoszacych okoto 15 mm. Miesigce letnie odrézniaja si¢ od nich
przede wszystkim znacznie mniejszym gradientem spadku Cz przy wyso-
kich MSDO. Na przyktad, w lipcu udzial C; jest przy opadach rzedu 60 mm
na dobe dwukrotnie wyzszy niz w maju, mimo ze maksima w obu tych mie-
sigcach sa zblizone. Najwieksza amplituda w tym zakresie, bo przekraczajaca
300%, jest miedzy styczniem a sierpniem dla MSDO wynoszacych okofo 20 mm.
Wszystkie réwnania regresji Cz dla poszczegélnych miesiecy wzgledem wy-
sokosci opadéw sa bardzo wysoko istotne statystycznie (p < 0,00001). Mniej
jest tez w wypadku tego parametru istotnych statystyk Lack Fit.
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Ryc. 106. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennos¢ wariancji drugiej skia-

dowej modeli struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dla poszczegélnych

miesiecy zilustrowana za pomoca funkcji wielomianowych. Dla stycznia i lipca zaznaczono
95% przedzial ufnosci funkcji
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Ryc. 107. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennosé zasiegu pierwszej skia-

dowej modeli struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dla poszczegélnych

miesiecy zilustrowana za pomoca funkcji wielomianowych. Dla stycznia i lipca zaznaczono
95% przedzial ufnosci funkcji
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Najbardziej zr6znicowany obraz, jedli chodzi o jakos¢ modeli regresyj-
nych, dotyczy zmiennosci w poszczeg6lnych miesigcach zasiegu pierwszej
skltadowej (A1), w relacji do bezwzglednej wysokosci opadéw (ryc. 107). Dla
marca i grudnia sa one bowiem wysoko istotne (p < 0,0001), latem i w paz-
dzierniku zadnej zaleznosci nie stwierdzono. W pozostatych miesigcach ob-
raz jest mocno zmienny, generalnie jednak miedzy listopadem a kwietniem
zréznicowanie A; jest statystycznie potwierdzone, a w cieplym poéiroczu -
odrzucone. Od reguly tej wyjatkiem jest jedynie wrzesien. Abstrahujac od
malo wiarygodnych fragmentéw wykreséw funkcji przy skrajnie niskich
opadach, na rycinie (ryc. 107) widoczne sa dwa gtéwne typy relacji. Pierw-
szy to uklad paraboliczny z minimum wynoszacym okoto 11,5 km przy
MSDO rzedu 15-30 mm i dluzszymi zasiegami A1 przy nizszych i wyzszych
opadach. Do grupy tej naleza miesigce od listopada do kwietnia. Drugi typ
obejmuje okres od maja do sierpnia. Przecietny zasieg pierwszej sktadowej
jest bardzo mato zréznicowany i wynosi 13-14 km. Wrzesien i pazdziernik
maja charakter przejSciowy.

7. Zr6znicowanie zalezne
od bezwzglednej wysokosci opadu - lata

Do analizy relacji parametréw modeli struktury przestrzennej rocz-
nych MSDO w odniesieniu do bezwzglednej wysokosci opadéw uzyto iden-
tycznych metod (ryc. 108-111, tab. 21). Dane te s3, mozna powiedzie¢, bar-
dziej ,jednorodne” niz caty zbiér dla miesiecy, bo uzyskane modele regresji
sa lepiej do nich dopasowane. Ogélne prawidlowosci sie raczej powtarzaja,
cho¢ odmienne sa nieco proporgje.

»Wyjsciowy” poziom semiwariancji nuggetowej (Co, ryc. 108) jest wy-
raznie nizszy niz w wypadku danych miesiecznych (ryc. 100). Wynosi bo-
wiem jedynie 0,18, podczas gdy poprzednio byto to 0,26. Przyczyna jest naj-
prawdopodobniej brak opadéw poélrocza zimowego w zbiorze rocznych
MSDO. Model globalny pokazuje konsekwentny wzrost wartoéci Co az do
opadéw rzedu 90-100 mm na dobe, a pézniej stabilizacje na poziomie okoto
0,54. Przy miesiecznych MSDO to plateau pojawiato sie juz przy sumach oko-
to 50 mm. Brak jest w globalnym modelu dla danych rocznych réwniez po-
czatkowego odcinka wzglednie stalych wartosci Co przy niskich opadach.
Zaznacza si¢ jedynie nieco mniejszy gradient wzrostu w przedziale do 30 mm
sum dobowych opadéw. Na uwage zastuguje jednak fakt sporych rozbiez-
nosci miedzy modelami lokalnym i globalnym. Ten pierwszy wskazuje po-
nownie na wyraznie wieksze bledy przy skrajnie niskich opadach oraz na
wzglednie staly poziom Cp do opadéw rzedu 40 mm na dobe. Réwniez , sta-
ly” poziom wariancji nuggetowej jest w modelu Loess osiagany przy wy-
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raznie nizszej wartosci MSDO, bo wynoszacej okoto 70 mm. Wartos¢ ta jest
istotna takze z innego wzgledu. Przy tym poziomie opadéw chmura punk-
tow na wykresie dzieli sie bowiem wyrazZnie na dwoje. Moze to sugerowac,
ze wysokie opady o réznej genezie odrézniaja sie mocno wielkoscig btedu
pomiarowego, najprawdopodobniej ze wzgledu na predkos¢ wiatru. Trze-
ba wyraznie zaznaczy¢, ze oméwione wyzej wieksze, niz to bylo w przy-
padku danych miesiecznych, rozbieznosci miedzy modelem lokalnym
a globalnym nie wynikaja bynajmniej z prostszej formy matematycznej te-
go drugiego.

Generalny przebieg zmiennoéci wariancji skladowej pierwszej (C1) mo-
deli rocznych MSDO wzgledem wysokosci opadéw jest bardzo zblizony do
opisywanego dla danych miesiecznych (por. ryc. 109 i 101). Podobna jest
takze amplituda funkcji regresji. Najwazniejsza réznica dotyczy lokalizacji
jej minimum. Poprzednio miescito sie ono przy opadach rzedu 10-15 mm -
przy rocznych MSDO wystepuje po przekroczeniu granicy okoto 50 mm na
dobe. Zwraca uwage takze duza rozbieznos¢ modelu lokalnego i globalnego
przy opadach wiekszych od 70 mm. Moze to by¢ jednak artefakt wynikajacy
z malej reprezentatywnosci préby najwyzszych sum dobowych.

Zdecydowanie bardziej ,wyrazista”, niz bylo to przy danych miesiecz-
nych, jest wywolana wysokoscia opadéw zmiennos¢ wariancji skladowej
drugiej (C, ryc. 110). Jest to efektem znacznie wiekszej amplitudy funkcji
regresji, podczas gdy jej generalny ukiad pozostaje podobny. Cz rosnie od
wartoéci 0,16 przy najnizszych rocznych MSDO do poziomu okoto 0,31 przy
opadach przekraczajacych 40 mm na dobe, a pézniej wykladniczo maleje
prawie do zera przy opadach najwyzszych. Maksimum funkgcji jest zatem
wzgledem danych miesiecznych przesuniete w kierunku znacznie wyzszych
sum dobowych. Na uwage zastuguje fakt, ze przy najnizszych rocznych
MSDO (do 22 mm na dobe), model lokalny sugeruje spadek, a nie wzrost
udzialu Co. Danych w tym zakresie wielkoéci rocznych MSDO jest jednak
stosunkowo mato i wykazujg one tak duzy rozrzut, ze moze byc¢ to jedynie
artefakt numeryczny.

Podobnie, jak to mialo miejsce przy danych miesiecznych, mato ,wy-
razna” jest zmiennos¢ zasiegu pierwszej skladowej (A1, ryc. 111). Najwiek-
szy zasieg (Srednio ok. 15,6 km) maja MSDO o najnizszych sumach. Maleje
on wraz ze wzrostem opadéw do okoto 12,6 km przy sumach dobowych
przekraczajacych 50 mm. Przy wyzszych MSDO funkcja zaczyna rosnaé
i osiaga poziom okoto 15 km, kiedy opady sa wieksze od 120 mm. Podob-
nie jednak, jak bylo to w wypadku wariancji nuggetowej od poziomu 70 mm,
zaznacza si¢ takze dwudzielno$¢ chmury punktéw na wykresie. Ogolny
rozrzut punktéw jest jednak tak duzy, ze moze by¢ to zupelnie przypad-
kowe.
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Ryc. 108. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmienno$¢é wariancji nuggetowej

modeli struktury przestrzennej rocznych kodowanych danych MSDO: a - dane, b - krzy-

wa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedziatu ufnoéci, c - rozklad danych

wygladzony za pomoca funkcji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 20% wygladzania).

Z obliczen usunieto 1 najbardziej odstajacy wynik zaznaczony innym symbolem niz dane
pozostale

Semiwariancja - Semivariance
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Ryc. 109. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmienno$¢é wariancji pierwszej

skltadowej modeli struktury przestrzennej rocznych kodowanych danych MSDO: a - da-

ne, b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedzialu ufnosci, c - roz-

ktad danych wygtadzony za pomoca funkgcji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 20%

wygladzania). Z obliczen usunieto 4 najbardziej odstajace wyniki. Dwa z nich widoczne
na wykresie zaznaczono innym symbolem niz dane pozostate
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Ryc. 110. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmienno$¢é wariancji pierwszej

skltadowej modeli struktury przestrzennej rocznych kodowanych danych MSDO: a - da-

ne, b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedzialu ufnosci, c - roz-

klad danych wygladzony za pomoca funkcji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 20%

wygladzania). Z obliczeri usunieto 3 najbardziej odstajace wyniki. Zaden z nich nie zostat
uwidoczniony na wykresie
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Ryc. 111. Zalezna od bezwzglednej wysokosci opadu zmiennosé zasiegu pierwszej skia-

dowej modeli struktury przestrzennej rocznych kodowanych danych MSDO: a - dane,

b - krzywa regresji wielomianowej z zaznaczeniem 95% przedzialu ufnosci, c - rozklad

danych wygladzony za pomoca funkgji sklejanych (Loess, B-spline rzedu 3, 20% wygta-

dzania). Z obliczerr usunieto 5 najbardziej odstajacych wynikéw. Cztery z nich widoczne
na wykresie zaznaczono innym symbolem niz dane pozostate
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8. Zmiennos$é wieloletnia

Jak poprzednio, do oceny mozliwosci wystgpienia wieloletniego tren-
du analizowanych parametréw struktury przestrzennej MSDO uzyto zmo-
dyfikowanego testu Manna-Kendalla (Hirsch i in.1982, Libiseller i Grimvall
2002). Moze on uwzglednia¢ zréznicowanie w danych pochodzace az z
trzech Zrédel: sezonu, punktu pomiarowego i stanowiska (ang. season, plot,
site). Przy obliczeniach testu dla miesiecznych kodowanych MSDO oprécz
ujecia cyklicznosci (miesigc), dolaczono hipoteze o potencjalnie réwniez
odmiennych trendach dla opadéw o réznej wielkosci (percentyl). Umownie
przypisano temu czynnikowi role ré6znych punktéw pomiarowych (plot).

Na podstawie ogdlnego testu (tzw. combined test, tab. 23) dla parametréw
modeli miesiecznych jedynie dla wariancji sktadowej pierwszej (C1) zidentyfi-
kowano istotny statystycznie (p = 0,03) trend malejacy. Pozostate parametry
nie wykazuja w analizowanym 25-leciu kierunkowych tendencji o charakterze
liniowym. Jest to zatem wynik odmienny od uzyskanego dla danych znorma-
lizowanych (tab. 12), gdzie wysoko istotny trend malejacy (p = 0,001)
stwierdzono dla wariancji nuggetowej, a istotny (p = 0,026) dla C,. By¢ moze
dodatkowa zmiennos¢ wprowadzona poprzez podziat na klasy wysokosci
opadu skutecznie ,zamaskowata” te relacje.

Oprocz globalnego testu uzyskano rowniez wyniki 624 testow czastko-
wych (4 parametry x 12 miesiecy x 13 wartoséci progowych). Zamieszczenie
ich wszystkich w postaci tabelarycznej jest oczywiscie niemozliwe, ze
wzgledu na objetosé. Tylko w 36 przypadkach uzyskano statystyki testu

Tabela 23. Ogolny wynik testu Manna-Kendalla na obecnos¢ liniowego trendu parame-
tréow struktury przestrzennej miesiecznych kodowanych MSDO

Parametr n Stat. testu Odch. Std. Stat. MK Poziom p

Parameter n Test stat. Std. Dev. MK stat. p-value
Co 3900 -470 1266,516 -0,3711 0,7106
C1 3900 -1864 862,181 -2,1620 0,0306
Cy 3900 -98 1075,226 -0,0911 0,9274
Ay 3900 2333 1570,444 1,4856 0,1374

Tabela 24. Ogolny wynik testu Manna-Kendalla na obecnoé¢ liniowego trendu parame-
tréw struktury przestrzennej rocznych kodowanych MSDO

Parametr n Stat. testu Odch. Std. Stat. MK Poziom p

Parameter n Test stat. Std. Dev. MK stat. p-value
Co 325 165 207,9303 0,7935 0,4275
Ci 325 -352 202,1781 -1,7410 0,0817
G 325 -21 208,3995 -0,1008 0,9197
Aq 325 59 251,3172 0,2348 0,8144

205



istotne na poziomie p < 0,05. Zaktadajac czysto losowy rozrzut wynikoéw,
mozna by takich wartosci oczekiwaé¢ w 31 przypadkach. Jak mozna sie byto
zatem spodziewad, réznica ta (36 w stosunku do 31) okazata sie w tescie Chi-
kwadrat nieistotna. Podobne rezultaty uzyskano w odniesieniu do trzech
z czterech analizowanych parametréw: A, C;1 i Co. Czestos¢é wynikow istot-
nych na poziomie p < 0,05 w odniesieniu do Co - 18 na 156 - przekraczata
o ponad 100% losowa norme, a test Chi-kwadrat wykazal, ze mozliwosc¢
uzyskania przypadkowo takiego wyniku wynosi nie wiecej niz 4 na 100.
Zwraca uwage rowniez fakt, ze w 11 z owych 18 sytuacji, kiedy trend wa-
riancji nuggetowej jest istotny, dotyczy to skrajnych percentyli (1, 51 10 oraz
90, 95 i 99), a wsrdéd nich 9 wskazuje na tendencje rosnaca. Sa to jednak
wszystko wyniki , balansujace” na granicy wzglednej statystycznej istotnosci
i nie powinno sie do nich przyktada¢ przesadnego znaczenia. Stanowia one
raczej inspiracje do dalszych studiéw z wykorzystaniem bardziej komplet-
nego zbioru danych sum dobowych opadéw z diuzszego wielolecia.

Dla danych rocznych MSDO test ogdlny nie wykazat obecnoéci istotnego
statystycznie na poziomie « = 0,05 trendu w odniesieniu do Zadnego para-
metru (tab. 24). Proporcje wielkosci statystyki M-K sa dla nich jednakze po-
dobne do tych, jaki stwierdzono wzgledem danych miesiecznych. Najblizej
granicy istotnosci byta zatem wariancja pierwszej skladowej (p = 0,0817).

9. Podsumowanie rozdziatu

* Analize zmiennosci struktury miesiecznych i rocznych MSDO w za-
leznosci od wysokosci opadéw przeprowadzono za pomoca semiwariogra-
méw danych kodowanych. Dla kazdego zbioru danych, na podstawie dys-
trybuanty empirycznej, wyznaczono 13 wartosci progowych: 1, 5, 10, 20, ...,
90, 95 i 99 percentyl. Obliczenia wykonywano dla 15 odstepéw po 2,5 km
kazdy. W sumie obliczono i wymodelowano 4225 semiwarograméw (325
zbioréw danych x 13 wartosci progowych).

* Do modelowania semiwariancji danych kodowanych uzywano czte-
rech modeli elementarnych: nuggetowego, sferycznego, wykladniczego
i gaussowskiego. Sktadowq pierwsza miesiecznych MSDO w 89,2% przy-
padkéw przedstawiano uzywajac modelu sferycznego, w 5,7% - wyktadni-
czego i5,1% - gaussowskiego.

» Zastosowanie modeli elementarnych uzytych do dopasowania skla-
dowej pierwszej miesiecznych MSDO wykazuje istotna regularnos¢ zaréw-
no w odniesieniu do sezonu, jak i wzglednej wysokosci opadu.

W okresie zimowo-wiosennym w opadach o charakterze lokalnym do-
minuja powtarzalne zasiegi. Powierzchnie komérek opadowych sa zatem
wzglednie zblizone. W czerwcu i lipcu spektrum ich rozmiaréw ulega po-
szerzeniu, czesciej wykazujac charakter losowy.
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* Niskie MSDO charakteryzuja si¢ czestsza frekwencja wystepowania
wyjatkowo niewielkiej zmiennosci (modele o parabolicznym poczatku) na
krotkich dystansach. Udziat takich sum dobowych bardzo spada przy opa-
dach powyzej 30 percentyla.

* W zbiorze modeli rocznych MSDO powyzszych relacji nie stwierdzo-
no, choé¢ proporcje wykorzystania elementarnych struktur sa zblizone.

* Do oceny istotnosci zréznicowania standaryzowanych parametréw
modeli danych kodowanych wykorzystano wieloczynnikowa analize wa-
riancji (MANOVA).

* Stwierdzono wysoka istotnos¢ réznic osobno w ukladzie sezonowym
i wzgledem wzglednej wysokosci opadu. Kombinacja czynnikéw ,, pora roku
+ wzgledna wysokos$¢ opadu” na zmienno$é parametrow modeli wplywu
nie miala. Zasieg pierwszej struktury (Ai) nie wykazuje zréznicowania se-
zonowego, a jedynie zmiennos¢ zalezng od wzglednej wysokosci MSDO.

* Cykl zmian sezonowych wariancji nuggetowej (Co) i wariancji pierwszej
sktadowej (C1) modeli danych kodowanych byt bardzo zblizony do stwier-
dzonego dla catych, nie podzielonych na klasy zbioré6w miesiecznych MSDO.

* Skladowa druga (Cz) ze wzgledu na swdj ztozony charakter wykazy-
wala bardziej specyficzny charakter zréznicowania w trakcie roku. Réznice
te wydaja sie by¢ zwigzane ze zmiennoscia sezonowa proceséw dziatajacych
w najwiekszej analizowanej skali przestrzennej - okredlanych jako trend.
WyrazZnie zaznacza si¢ wzgledna homogenicznoé¢ okresu zimowego. Przej-
Sciowy charakter wykazuja marzec i listopad, ktére r6znia sie zaréwno od
grudnia i stycznia, jak i sierpnia oraz wrzeénia.

* Nie stwierdzono istotnej statystycznie sezonowej zmiennosci zasiegu
pierwszej sktadowej struktury modeli danych kodowanych (A;). Byta to je-
dyna wyrazna niezgodnos$¢ z wynikami uzyskanymi poprzednio w trakcie
analizy modeli danych znormalizowanych.

* Najwazniejszym wynikiem tego etapu prac bylo stwierdzenie charak-
teru zaleznosci parametréw modeli struktury przestrzennej MSDO od
wzglednej i bezwzglednej wysokosci opadu. Oprécz zasiegu wszystkie po-
zostale analizowane parametry zaréwno danych miesiecznych, jak i rocz-
nych wykazywaly bardzo istotne zréznicowanie w klasach wysokosci opa-
du. Wieksze znaczenie miata tu wzgledna wysokos¢ opadu zwigzana z jej
usytuowaniem w ramach dystrybuanty empiryczne;j.

* Udzial wariancji nuggetowej (Co) modeli danych miesiecznych byt
najmniejszy przy opadach najnizszych, wyraznie rosnac od poziomu 30 per-
centyla.

* Udzial wariancji skladowej pierwszej (C1) byl najnizszy i staly przy
opadach lokujgcych si¢ miedzy 40 a 80% krzywej rozktadu empirycznego.
Ekstremalnie niskie i wysokie MSDO charakteryzowaly sie podobnym
udziatem C;.
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* WyraZnie odmienna w stosunku do wzglednej wysokosci opadéw by-
la relacja udzialu sktadowej drugiej (Cz). Byta ona najwieksza przy niskich
i §rednich opadach, zmniejszajac sie wyraznie powyzej 60 percentyla.

* Amplitudy zréznicowania w kazdym z powyzszych przypadkéw byly
znacznie wigksze od 100%. Relacje w zbiorze modeli rocznych MSDO ré6zni-
ly sie od oméwionych powyzej tylko nieznacznie.

* Istotne statystycznie zréznicowanie zasiegu pierwszej skladowej MS-
DO stwierdzono jedynie w odniesieniu do wzglednej sumy opadu i tylko w
przypadku danych miesiecznych. Jest on najkrétszy (Srednio ok. 13 km)
przy sumach zblizonych do mediany, najdtuzszy za$ (Srednio 15,5-16,0 km)
przy opadach najnizszych i bardzo wysokich (1 i 5 oraz 90 i 95 percentyl).
Ekstremalnie wydajne opady (99 percentyl) maja zasieg wyraznie krétszy.

* Relacje parametrow struktury przestrzennej MSDO w odniesieniu do
bezwzglednej sumy opadéw badano na dwa sposoby: parametryczny i nie-
parametryczny. W pierwszym podejsciu okreslano je za pomoca funkgji re-
gresji krzywoliniowej. Ze wzgledu jednak na bardzo duzy rozrzut danych,
uzyskane wyniki nie byly w pelni jednoznaczne. Dlatego, dla ich weryfikacji
zastosowano takze, jak poprzednio, analize wariancji w odniesieniu do klas
wysokosci sum opadéw.

* W obu analizowanych uktadach, miesiecznych i rocznych, uzyskano
potwierdzenie bardzo wysokiej istotnosci réznic miedzyklasowych (p <
< 0,000001) srednich wartosci wariancji poszczeg6lnych sktadowych (Co, C1
i C2). W odniesieniu do zasiegu pierwszej skladowej (A1) istotnego zrézni-
cowania nie stwierdzono.

* Przy sumach dobowych opadéw ponizej 7 mm $redni poziom warian-
¢ji nuggetowej (Co) jest wzglednie staty. Przy opadach wyzszych, np. prze-
kraczajacych 50 mm na dobe, nastepuje jej wzrost do maksimum. Najwiek-
szy jego gradient ma miejsce w przedziale 15-25 mm. Zmiennos¢ Cop jest
maksymalna w calym zakresie wysokosci MSDO.

* Poziom wariancji sktadowej pierwszej (Ci1) jest przy najnizszych opa-
dach wysoki. Przy nieco wyzszych - w zakresie 10-15 mm - funkcja osiaga
minimum. Dalej ma miejsce jej liniowy wzrost, ktérego gradient zmniejsza
sie¢ po przekroczeniu sum dobowych wynoszacych 50 mm. Maksimum
funkcja regresji C; wzgledem sum miesiecznych MSDO osiaga przy opadach
o wysokosci okoto 110 mm. Zasugerowano, na podstawie charakter rozrzu-
tu punktéw danych, zréznicowanie struktury przestrzennej najwyzszych
MSDO w zaleznoéci od ich genezy.

* Funkcja regresji C2 wzgledem wysokosci miesiecznych MSDO w Kklasie
opadéw najnizszych - do 10 mm - nieco rosnie, aby od wymienionej wyzej
granicy tagodnie, liniowo spada¢.

* Amplituda zmian wartosci regresji A1 wzgledem wysokosci miesiecz-
nych MSDO jest niewielka. Wynosi ona bowiem jedynie 1,2 km. Maksimum
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funkcji siegajace okoto 13,5 km wystepuje zaréwno przy najnizszych sumach
opadéw (do 2 mm), jak i po przekroczeniu 30 mm. Najmniejszy zasieg
pierwsza sktadowa ma przy opadach dobowych rzedu 15 mm.

* Czeé¢ obserwowanej zmiennosci parametrow struktury przestrzennej
miesiecznych MSDO w odniesieniu do bezwzglednej wysokosci opadu jest
efektem zréznicowania sezonowego. Jego rozmiar i charakterystyke jako-
sciowq zbadano uzywajac funkgji regres;ji krzywoliniowych do podzbiorow
MSDO dla poszczegélnych miesiecy.

* Relacja wariancji nuggetowej do wysokosci opadéw jest silnie zrézni-
cowana sezonowo. Dla przedziatlu MSDO 5-20 mm i miesiecy zimowych ty-
powy jest wysoki gradient przyrostu Cp wraz ze zwiekszaniem sie opadow.
W kolejnych miesigcach wiosennych i letnich do lipca widoczna jest gene-
ralna tendencja do zmniejszania si¢ wariancji nuggetowej i mniejszego gra-
dientu jej przyrostu w relacji do sum opadéw. Od sierpnia do listopada ten-
dencja jest odwrotna.

* Dla wiekszosci miesiecy charakterystyczny jest monotoniczny wzrost
wariancji nuggetowej wraz ze wzrostem sumy opadéw. Sa jednak wyjatki
od tej reguly, kiedy po przekroczeniu pewnej granicy nastepuje spadek
wielkosci Cop. Dla miesiecy zimowych moze by¢ to efektem zmiennej propor-
cji opadow statych i ciektych w MSDO w zaleznosci od ich wysokosci. W
potroczu letnim bardziej prawdopodobna przyczyna moze byé predkosc
wiatru, wplywajgca na biad pomiaru, statystycznie ré6zna przy wysokich
opadach o odmiennej genezie.

* Zmienno$¢ sezonowa wariancji pierwszej skladowej jest jeszcze silniej
zarysowana. WyrazZnie odrézniaja sie trzy grupy miesiecy: styczer - marzec,
pazdziernik - grudzien i maj - kwiecieri oraz czerwiec - wrzesien.

* Przy niskich MSDO (do 10-15 mm) przebieg funkcji C; w pierwszej
i drugiej grupie jest podobny: silny spadek wartosci. Dalej zaznaczajg sie juz
réznice. W miesigcach zimowych minimum C; wystepuje przy sumach do-
bowych rzedu 8-12 mm. Przy wyzszych opadach wariancja pierwszej skla-
dowej bardzo szybko roénie. Jesienig i wiosng minimum funkgdji jest , gleb-
sze” i przesuniete w strone wyzszych opadéw, a gradient wystepujacego
dalej wzrostu C; jest nizszy. Trzecia wymieniona cecha nie dotyczy listopa-
da i grudnia, ktére pod tym wzgledem sa podobne do miesiecy zimowych.

* Latem zréznicowanie wielkoéci wariancji pierwszej skiadowej jest
w poréwnaniu z pozostala czescig roku niewielkie - i prawdopodobnie
w duzym stopniu nieistotne statystycznie. Wyraznie wiekszy jest jednak udziat
C1 latem przy niskich opadach (do 15 mm) i nizszy przy sumach przekracza-
jacych 30-40 mm. Jest to prawdopodobnie skutkiem zmiennej sezonowo pro-
porcji w miesiecznych MSDO krétkodystansowych opadéw konwekcyjnych.

* Wariancja drugiej skladowej jest zréznicowana sezonowo przede
wszystkim przy Sérednich i wysokich MSDO - powyzej 10 mm na dobe.
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Przebieg funkcji w 9 przypadkach na 12 jest podobny: paraboliczny wzrost
do maksimum, a pézniej liniowy lub wykladniczy spadek. R6znig je gra-
dienty zmian i polozenie maksimum. Trzy wyjatki charakteryzujace sie kon-
sekwentnym spadkiem C; wraz z wysokoscig opadu to wrzesien, pazdzier-
nik i listopad.

* Najnizsze maksimum wariancji drugiej skladowej wystepujace przy
relatywnie niskich opadach (3-10 mm) jest charakterystyczne dla miesiecy
zimowych (grudzieni - luty). Wysoki jest w tym okresie roku takze gradient
spadku przy wyzszych opadach. W kolejnych miesigcach - marcu, kwietniu
i maju - maksima wariancji sktadowej drugiej rosng i przesuwaja sie w kie-
runku wyzszych opadéw - siegajacych okoto 15 mm. Miesigce letnie odroz-
niaja sie od nich przede wszystkim znacznie mniejszym gradientem spadku
Cz przy wysokich MSDO.

* Modele regresyjne zmiennosci w poszczegolnych miesigcach zasiegu
pierwszej skladowej (A1), w relacji do bezwzglednej wysokosci opadéw sa
dla potrocza letniego nieistotne statystycznie. Widoczne sg dwa gléwne typy
relacji. Pierwszy z nich to uklad paraboliczny z minimum wynoszacym oko-
to 11,5 km przy MSDO rzedu 15-30 mm i dtuzszymi zasiegami A; przy niz-
szych i wyzszych opadach. Do grupy tej naleza miesigce od listopada do
kwietnia. Drugi typ obejmuje okres od maja do sierpnia. Przecietny zasieg
pierwszej skladowej jest bardzo malo zréznicowany i wynosi 13-14 km.
Wrzesieni i pazdziernik maja charakter przejsciowy.

* Do analizy relacji parametréw modeli struktury przestrzennej rocz-
nych MSDO w odniesieniu do bezwzglednej wysokosci opadéw uzyto iden-
tycznych metod jak w wypadku danych miesiecznych. Generalnie uzyskane
modele regresji sa lepiej dopasowane. Ogodlne prawidlowosci sie powtarzaja,
cho¢ odmienne sa nieco proporgje.

* Minimalny poziom semiwariancji nuggetowej rocznych MSDO jest
wyraznie nizszy niz w wypadku danych miesiecznych. Przyczyna jest naj-
prawdopodobniej minimalny udzial w analizowanych danych opadéw pot-
rocza zimowego. Charakterystyczny uktad danych na wykresie daje pod-
stawy do sugestii, ze wysokie opady o réznej genezie odrézniaja sie mocno,
ze wzgledu na predkos¢ wiatru, wielkoscig btedu pomiarowego.

* Test hipotezy o istnieniu wieloletniego liniowego trendu parametréw
struktury przestrzennej kodowanych danych MSDO dat wynik pozytywny
jedynie dla wariancji sktadowej pierwszej (C1, p = 0,03, trend malejacy). Po-
zostale parametry nie wykazuja w analizowanym 25-leciu kierunkowych
tendengji o charakterze liniowym. Jest to zatem wynik nieco odmienny od
uzyskanego dla danych znormalizowanych. By¢ moze, dodatkowa zmien-
noé¢ wprowadzona poprzez podzial na klasy wysokosci opadu skutecznie
»~zamaskowata” niektoére relacje.
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VIII

Sezonowos¢, wydajnosé
i zmiennoS¢ regionalna
rocznych MSDO

1. Zmienno$¢ czasowa wystepowania
i wydajnosci rocznych MSDO

Zgromadzone w bazie danych daty wystapienia rocznych MSDO
w wieloleciu dla poszczegolnych stanowisk pomiarowych stwarzaja mozli-
wos$¢ analizy nie tylko zmiennosci przestrzennej, ale takze czasowej. Na tej
podstawie podjeto w pracy problem: 1) okreslenia i charakterystyki zmien-
nego sezonowo prawdopodobienistwa rocznych MSDO o okreélonej wyso-
kosci dla obszaru catej Polski, 2) hipotezy dotyczacej zréznicowania regio-
nalnego terminéw wystgpien rocznych MSDO.

Omawiajac najwazniejsze cechy tej czeéci bazy danych wykorzysty-
wanej w niniejszym opracowaniu (s. 105, ryc. 49), zwracano uwage z jed-
nej strony na silnie zarysowang, cho¢ ,nieregularng” sezonowos¢ poja-
wiania sie na obszarze Polski rocznych MSDO, a z drugiej - na wyraznie
widoczny, nawet w 25-letniej serii obserwacyjnej, ich losowy charakter.
Takie cechy analizowanych danych zadecydowaly o nieparametrycznym
podejsciu do problemu modelowania. Wszystkie 61 940 wartosci dat/sum
rocznych MSDO zestawiono w jednym pliku, konwertujac daty na numer
dnia w roku (juliariskim). Prosta generalizacja w postaci dwuwymiarowe-
go histogramu* dala efekty niezadowalajace (ryc. 112). Z jednej strony

45 Tabela, na podstawie ktérej wykonano histogram zostata zapisana na dotaczonym dys-
ku DVD.
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podziat zbioru danych na przedzialy pentadowe i 5 mm klasy wysokosci
opadéw spowodowal utrate czesci szczegétowych informacji, z drugiej
nie dal ten zabieg zamierzonych efektéw, tzn. calkowitej redukcji znacze-
nia pojedynczych ekstremalnych przypadkéw. Zdecydowano zatem o za-
stosowaniu odmiennej metodyki. Wykorzystano powszechnie stosowang
w wielu dziedzinach, np. biogeografii czy geografii spoteczno-ekono-
micznej, metode oceny zageszczenia danych punktowych tzw. kernel den-
sity estimation (Barbesi, Marcheselli 2002, Brunsdon 1995, CrimeStat III,
2004, Harada, Shimada 2006, Kharoufeh, Goulias 2002, Riva i in. 2004).
Przypadki wystapienia rocznej MSDO opadéw potraktowano jako lokali-
zacje (punkt) w dwuwymiarowym ukladzie wspoélrzednych: czas - suma
opadu.
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Ryc. 112. Daty wystapienia i sumy maksymalnych opadéw dobowych w Polsce w wielo-
leciu 1956-1980 zgeneralizowane w pentadach i przedziatach co 5 mm wysokosci opadu
(por. zryc. 49). A - liczba przypadkéw; B - prawdopodobieristwo
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2. Estymacja gestosci skupien

Wiaze sie ona z utworzeniem symetrycznych powierzchni ponad kaz-
dym punktem, ktérych odleglos¢ od tych punktéw jest ustalona na podsta-
wie wybranej funkcji matematycznej, a nastepnie zsumowanie wartosci
(wysokosci) tych powierzchni w kazdym wybranym miejscu analizowanego
profilu/obszaru/objetosci (ryc. 113). Technika ta zostala opracowana pod
koniec lat piecdziesigtych XX wieku jako alternatywna metoda szacowania
gestosci histogramu (CrimeStat 111, 2004).
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Kernel denisity estimate
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Ryec. 113. Jednowymiarowy przykltad interpolacji gestosci skupien (ang. kernel density in-

terpolation) dla 5 punktéw i zgodnego z rozkladem normalnym ksztaltu pasma gestosci

(ang. bandwidth). Na rycinach A i B przedstawiono efekt interpolacji przy réznej szerokosci
pasma. Wykonano je wedlug wzoru podanego w CrimeStat III (2004)
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Podstawowa formule estymacji gestosci skupiern w przypadku jedno-
wymiarowym mozna zapisa¢ w postaci (Kemmnade van i in. 1999):

f(X)=%Z::K(X;Xij:%izn1:|<h(x_xi) [28]

gdzie Ky (t) = K+(t/h)/h. W powyzszym wzorze x oznacza punkt (lokaliza-
gje), dla ktérego okreslane jest zageszczenie, n - liczbe punktéw danych, h -
rozmiar okna obliczen, x; - konkretne, poszczegélne punkty danych, Kj, (t) -
rozklad (pasmo) funkcji estymacji gestosci. Rozklad ten decyduje, w jaki
spos6b punkty danych odlegle o t od lokalizacji x wplywaja na wartos¢ ge-
stosci w tym miejscu.

Jak to wczeéniej przedstawiono na rycinie 113, ,nad” kazda lokalizacja
pomiaru zostaje ,umieszczona” symetryczna funkcja gestosci. Okreélenie
»symetryczna” oznacza, ze jej spadek wraz ze wrastajaca odlegloscia od
punktu jest taki sam w dowolnym kierunku. W przedstawionym przykla-
dzie zastosowano funkcje gestosci rozkladu normalnego, ale wykorzysty-
wane s takze inne typy symetrycznych rozkladéw. Pozadany, syntetyczny,
rozklad jest szacowany poprzez zsumowanie indywidualnych funkgji gesto-
Sci dla wszystkich lokalizacji, dajac w efekcie gtadka skumulowana funkcje
zageszczenia danych. Nalezy zwréci¢ uwage, ze funkcje gestosci poszcze-
golnych danych sa sumowane w kazdej wskazanej lokalizacji, a nie tylko w
punktach pomiaréw. Dzieki temu kazdy punkt w takim samym stopniu
wplywa na obliczang powierzchnie gestoéci, a uzyskana jej funkcja jest cia-
gla w kazdym miejscu analizowanego obszaru.

Opisywana metoda wymaga jednak podjecia, metoda prob i bledéw,
dwoch subiektywnych decyzji. Pierwsza z nich jest wybér funkcji gestosci
(CrimeStat III 2004). Oproécz stosowanego najczesciej rozkladu normalnego,
wykorzystywane sg takze funkcje ¢wiartkowe (ang. quartic), stozkowe zwa-
ne tréjkatnymi (ang. conical lub triangular), ujemne wykladnicze (ang. nega-
tive exponential) lub jednostajne (ang. uniform). R6znice wynikéw uzyskanych
przy ich zastosowaniu nie sa duze. Zaleta funkcji rozkladu normalnego jest
mozliwosé¢ ekstrapolacji gestodci. Zasieg pozostalych ograniczony jest poza
lokalizacje skrajnego punktu do odleglosci okreslonego przez operatora pro-
mienia pasma. Z drugiej strony, zastosowanie funkcji rozkladu normalnego
czasami powoduje powstawanie artefaktéw przy krawedziach (izolowane pi-
ki), zwlaszcza tam, gdzie wzdluz krawedzi istnieja skupienia danych. Poréw-
nujac wyniki z uzyskanymi przy zastosowaniu funkcji rozktadu normalnego,
funkcje ¢wiartkowe i jednostajne daja estymowane powierzchnie gestosci
bardziej wygladzone, podczas gdy stozkowe i wykladnicze ujemne bardziej
uwypuklaja istniejagce w obrebie niej , doliny” i ,szczyty”.

Druga decyzja dotyczy szerokosci (zasiegu) indywidualnej funkgji gestosci
wokot kazdego punktu danych. W literaturze przedmiotu parametr ten jest
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okreslany jako szerokoé¢ pasma (ang. bandwith). Na rycinie 113A i B pokazano
wplyw szerokosci pasma na ksztatt uzyskanej krzywej zageszczenia. Wyraznie
zaznacza sie zaleznos¢ stopnia jej wygladzenia od przyjetej szerokosci pasma.
Parametr szerokosci pasma ma nieco inng definicje w odniesieniu do wymie-
nionych wyzej funkcji zageszczenia. W przypadku rozkladu normalnego jest
to warto$¢ odchylenia standardowego. Przy pozostalych funkcjach oznacza
promien obszaru szukania, w zasiegu ktérego bedzie wykonywana interpola-
gja. Czesto zalecang opcja estymacji metoda gestosci skupieni jest stosowanie
zmiennej szerokosci pasma, tzw. adaptive bandwidth (Brunsden 1995, CrimeStat
IIT 2004). Jest ono wowczas dobierane automatycznie przez algorytm w zalez-
nosci od podanej przez operatora minimalnej liczby punktéw danych, ktére
musza sie znalezé w jego zasiegu. W efekcie pasmo jest wezsze w momencie
obliczern w miejscach, gdzie zageszczenie danych bylo wysokie, a szersze tam,
gdzie pomiaréw/obserwacji bylo mniej. Zalozeniem tego wariantu metody jest
zachowanie stalej precyzji estymacji niezaleznie do lokalnej ilosci danych.

Przy estymacji gestosci skupient mozliwe jest zastosowanie wagi réznicu-
jacej znaczenie punktéw pomiarowych lub wartosci uzupetniajacej zmiennej
pomiarowej o podobnym znaczeniu?.

Obliczenia wykonano za pomoca programu CrimeStat III (2004), wybie-
rajac eksperymentalnie normalng funkcje gestosci z ustalonym stalym pa-
smem (odchyleniem standardowym) wynoszacym 10 dni/mm. Zastosowa-
na funkcja miala postac:

9(x) =2 [Wi'li]'hzflzﬁ'e{w} [29]

gdzie dj jest odlegtodcig od punktu danych do dowolnego punktu w obrebie
analizowanego obszaru, h - wartoécia odchylenia standardowego rozktadu
normalnego (szerokos¢ pasma), Wi - waga, natomiast I; - natezeniem pomia-
ru (dodatkowe parametry, ktére nie byly w niniejszym opracowaniu wyko-
rzystywane). Przyjeta szeroko$¢ pasma to najnizsza warto$¢, przy ktorej na
wynikowej powierzchni gestosci nie byly widoczne Slady pojedynczych,
bardzo liczebnych przypadkéw MSDO. Funkcje rozktadu normalnego zasto-
sowano nie tylko dla tego, ze dawala najbardziej , korzystny” wizualnie efekt.
Jej wartoé¢ dazy bowiem do nieskoriczonosci we wszystkich kierunkach
i dlatego miata wartos$¢ niezerowa w kazdym punkcie analizowanego obsza-
ru. Dzieki temu mozna bylo szacowaé prawdopodobieristwo wystapienia
opadéw o takich charakterystykach terminu i wydajnosci, ktére w analizo-
wanym wieloleciu nie zanotowano, a mozliwych w diuzszych okresach.

46 Na przyklad, jesli botanik analizuje zageszczenie stanowisk jakiej$ rosliny, moze ich
znaczenie zmodyfikowaé za pomoca zmiennej wieku lub wysokosci poszczegdlnych okazéw.
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3. Sezonowa zmiennos¢ wydajnosci

rocznych MSDO na terenie Polski

Efektem obliczen metoda estymacji gestosci skupieni sa dane zesta-
wione w tabeli 25. Zawiera ona szacowane dla kazdego dnia roku prawdo-
podobieristwa wystgpienia na terytorium Polski rocznych MSDO o wydaj-
nosci 0-120 mm, w interwale co 1 mm. Tabela ta zostala zamieszczona na

dofaczonym dysku DVD, a jej wizualizacje stanowia ryciny 114-117.

Na podstawie wykresu skumulowanych prawdopodobieristw rocznych
MSDO wyrézniono 14 okreséw odmiennych ze wzgledu na jego poziom
i gradient zmian (ryc. 115, tab. 25). Zwr6écono réwniez uwage na roczny
przebieg prawdopodobienstwa wystapienia MSDO o okreslonej wysokosci

(ryc. 1161 117).

Tabela 25. Charakterystyka sezonéw prawdopodobieristwa wystgpienia rocznych MSDO

o | g¥ | €® | & | &f3| K| 2| % | 5 | £
2 A s E E 3 E}

1 16-XII | 20-1 36 9,9 0,419 0,053 0,181 0,116 | -0,0005

2 21-1 19-1II 58 15,9 0,876 0,127 0,182 0,151 0,0005

3 20-111 20-1V 32 8,8 1,355 0,186 0,785 0,424 0,0189

4 21-1IV 19-v 29 79 5,935 0,824 3,661 2,047 0,0992

5 20-V 11-VI 23 6,3 11,190 3,770 5,880 4,865 0,0965

6 12-VI 27-V1 16 44 10,216 5,951 6,825 6,385 0,0591

7 28-VI 23-VII 26 7,1 22,536 6,902 | 10,256 8,668 0,1319

8 24-VII | 22-VIII 30 8,2 25,926 6,630 | 10,244 8,642 -0,1208

9 23-vIII | 3-IX 12 3,3 6,447 4,347 6,444 5373 | -0,1902

10 4-IX 27-IX 24 6,6 7,268 2,303 4,188 3,028 | -0,0852

11 28-1X 11-X 14 3,8 3,004 1,991 2,275 2,146 | -0,0223

12 12-X 5-XI 25 6,8 3,083 0,657 1,950 1,233 | -0,0534

13 6-XI 22-XI 17 4,7 0,966 0,511 0,639 0,568 -0,0086

14 23-XI 15-XII 23 6,3 0,777 0,190 0,500 0,338 | -0,0140

?22:‘ 365 | 1000 | 100,0

X P (%) - suma prawdopodobieristwa w sezonie w procentach, minPq (% %) - minimalne dobowe prawdo-
podobieristwo w sezonie w promilach, maxPd (% %) - maksymalne dobowe prawdopodobienistwo w sezonie w
promilach, sredPq4 (% %) - srednie dobowe prawdopodobieristwo w sezonie w promilach, gradPa (% %/d) - $redni

gradient zmian prawdopodobieristwa w sezonie w promilach na dobe.
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Ryc. 115. Prawdopodobieristwo wystapienia danego dnia na obszarze Polski rocznych
MSDO o okreslonej wysokosci wraz z nizszymi oraz podzial roku na sezony

Najbardziej znaczacy jest podzial roku na sezony niskiego oraz wysokie-
go prawdopodobienistwa wystapienia MSDO, rozdzielone dwoma krétkimi
okresami przejéciowymi (ryc. 115). Od 16 grudnia do 19 marca, a wiec
w przez 25,8% czasu trwania roku kalendarzowego prawdopodobieristwo
wystgpienia MSDO wynosi nieco ponizej 1,3%. Z drugiej strony, szansa, ze
najwieksza roczna suma dobowa opadu wystapi pomiedzy 21 kwietnia a 5 li-
stopada (54,5% roku) wynosi az 95,6%. Wiosenny okres przejsciowy trwa od
20 marca do 20 kwietnia (8,8% roku), a prawdopodobieristwo, Zze w tym cza-
sie zostanie zanotowana MSDO réwna sie 1,36%. Jesienia warunki przej-
Sciowe trwaja nieco dluzej, bo od 6 listopada do 15 grudnia (11,0% roku).
W tym okresie szansa na wystgpienie MSDO wynosi 1,74%. Inny generalny
podzial moze obejmowac sezon wzrostu prawdopodobieristwa wystapienia
MSDO trwajacy od 2 stycznia do 23 lipca (55,6% roku) i spadku w pozostalej
czesdci roku. Od ogdlnej tendencji odbiegaja dwa krotkie okresy depresji
krzywej prawdopodobieristwa na przelomie stycznia i lutego (17 dni) oraz
w pierwszej dekadzie marca (5 dni). Okres, kiedy szansa na wystapienie
rocznej MSDO jest najwieksza trwa od 28 czerwca do 22 sierpnia, czyli 56
dni (15,3% roku). Mozliwoé¢, ze w tym czasie zanotowany zostanie taki
opad wynosi 48,5%. Krzywa prawdopodobieristwa swoje maksimum roczne
osigga 23 lipca. Wynosi ono tego dnia 1,03%. Najnizsze wartosci dobowe
wystepuja na przetomie roku i wynosza 0,005-0,008%. Zréznicowanie prze-
kracza zatem trzy rzedy wielkoéci.
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Dzien w roku - Day in the year
0 50 100 150 200 250 300 350

0,25 L L Il L Il L Il L Il L Il L Il L Il

10 mm

- Probability

Prawdopodobienstwo - (%%)

1-l 11 -1l 1-Iv 1V 1-vI v 1IN 1-1X 1-X 1-XI 1-XII
Data - Date

Ryec. 116. Profile czasowe prawdopodobieristwa wystapienia rocznej MSDO o okreslonej
wysokosci

Ponadto, istotne prawidlowosci dotyczace dynamiki prawdopodobien-
stwa wystgpienia MSDO w Polsce zwigzane s3 ze zmiennosciag sezonowq
opadoéw o réznej wydajnosci. Na wykresie na rycinie 116 uwidacznia sie to w
postaci braku wspotksztaltnosci, a nawet przecinanie sie poszczegélnych
krzywych, natomiast na wykresie zamieszczonym na rycinie 117 poprzez
~Pprzesuwanie” sie ich szczytow. Najbardziej znaczace s3 zmiany wzglednego
udzialu najnizszych rocznych MSDO wynoszacych ponizej 10 i 20 mm. Opa-
dy o takich sumach dominuja acznie przez trzy i pét miesigca: od potowy
grudnia do korica marca. W drugiej potowie kwietnia ich znaczenie radykal-
nie spada, a powr6t do relacji z zimnej czesci roku zaczyna sie od poczatku
wrzeénia. Jednakze, przez wieksza czes¢ roku (nawet w pétroczu zimowym)
dominujg, jako pojedyncza klasa, opady o maksymalnych sumach dobowych
rzedu 30 mm. Tylko przez nieco ponad dwa miesigce - od polowy czerwca do
ostatniej dekady sierpnia - wieksza frekwencje wystepowania maja roczne
MSDO w wysokosci okoto 40 mm. Opady z tej klasy wykazuja najszybszy
gradient przyrostu prawdopodobieristwa szczegélnie w pierwszej polowie
maja i w pierwszej potowie lipca. Na uwage zasluguja takze stosunkowo nie-
wielkie, ale konsekwentne zmiany terminu, kiedy krzywe prawdopodobien-
stwa poszczegdlnych klas wysokosci rocznych MSDO osiagaja maksimum.
Najwczesniej, bo 20 lipca szczyt ma krzywa najwyzszych sum - 100 mm,
a najpozniej, 26 lipca, najnizszych, rzedu 10 mm.
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Ryc. 117. Profile prawdopodobieristwa wystapienia (A) i udziatu rocznej MSDO o okre-
slonej wysokosci (B) dla wybranych dni w roku

Rozklad prawdopodobienistwa wystapienia rocznych MSDO o rdznej
wysokosci w wybranych terminach (ryc. 117) pokazuje z nieco innej strony
omawiane powyzej zréznicowanie sezonowe. Najbardziej charakterystyczne
réznice dotycza ksztattu rozkladu i zmian wartoéci jego maksimum. Dla
zimnej pory roku (grudzien - luty) charakterystyczny jest bardziej zwarty
przebieg krzywej, zwigzany gléwnie z niskimi prawdopodobieristwami wy-
sokich sum dobowych. W tych miesigcach krzywa osiagga maksimum przy
27 mm opadu na dobe. Najbardziej wysmukly ksztalt maja rozklady praw-
dopodobienistwa z 16 listopada i 21 marca, a ich szczyt odpowiada wydajno-
Sci 30 mm na dobe. Od kwietnia krzywe staja si¢ bardziej ,przysadziste”
(platykurtyczne), a ich maksimum przesuwa si¢ w kierunku coraz wyzszych
wartosci, osiagajac 24 lipca 39 mm dla najbardziej prawdopodobnej sumy
dobowej maksymalnego opadu rocznego.

4. Zmiennos¢ przestrzenna terminu wystepowania
rocznych MSDO

Drugim problemem, jaki zamierzano rozwigzaé¢ analizujac dane ter-
minéw wystgpienia rocznych MSDO byta weryfikacja hipotezy o ich poten-
cjalnym na terenie Polski zr6znicowaniu regionalnym. Postuzono sie do tego
celu obliczeniami statystyk lokalnych w ruchomym oknie juliariskiego nu-
meru dnia wystapienia MSDO. Obliczano je dla kazdego wezla stosowanej
W niniejszej pracy siatki interpolacyjnej o rozdzielczosci 1x1 km, wykorzy-
stujac 200 najblizszych punktéw danych®. Tak dobrana wielkoé¢ proby po-
winna z jednej strony wyeliminowaé wplyw pojedynczych ekstremalnych

47 Patrz dodatek X.6.
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przypadkéw, a z drugiej zapewni¢ dostatecznie dobre odzwierciedlenie
zmiennosci przestrzennej nawet w skali kilkunastu - kilkudziesieciu kilome-
trow. Zakladajac bowiem, ze znajdujace sie w sasiedztwie wezla siatki sta-
nowiska pluwiometryczne istnialy przez cale 25 lat i nie bylo zadnych
przerw w pomiarach, wtedy ich minimalna mozliwa wykorzystana w obli-
czeniach liczba to 8 (200/25 = 8). W rzeczywistosci, ze wzgledu na zmiany
sieci pomiarowej i luki w seriach danych poszczegolnych stanowisk, do ob-
liczerh wartoséci kazdego wezla wykorzystywane byly dane z kilkunastu do
okolo trzydziestu punktéw. Biorac pod uwage zréznicowanie zageszczenia
stacji pomiarowych na terenie Polski w analizowanym wieloleciu (por.
rozdz. V.3), wyznaczona liczba 200 punktéw terminéw rocznych MSDO
znajdowala sie w wiekszosci przypadkow (75%) w promieniu 21-48 km od
wezla (Srednio 41,5 km), a przy zadnym wezle nie przekroczyta 50 km.

Przy zastosowaniu oméwionych wyzej parametréw obliczono dla kaz-
dego wezla siatki interpolacyjnej nastepujace charakterystyki czasowe wy-
stepowania rocznych MSDO: érednig i réznice miedzy Srednig a mediang
(ryc. 118), pierwszy i trzeci kwartyl daty (ryc. 119) oraz jej odchylenie stan-
dardowe (ryc. 120). Stosowanie klasycznych miar statystycznych do zbioru
dat pocigga za soba ryzyko uzyskania wynikéw malo wiarygodnych, a w
skrajnym przypadku nawet absurdalnych. Sa to bowiem tak zwane dane
cykliczne (ang. circular data), tak samo jak zbiory pomiaréw kierunkowych,
pojawiania sie czy natezenia jaki$ zjawisk w cyklach dobowych, czy tygo-
dniowych. Obliczenie, ze $rednig data dla dwoéch zdarzer jednego z 15
stycznia (15 dzien) i drugiego z 31 grudnia (365 dzien) jest 9 lipca (190 dzien)
jest oczywiscie skrajnie niepoprawne (prawidlowa érednia to 8 stycznia). Do
danych cyklicznych stosuje sie specjalnie przystosowane warianty miar sta-
tystycznych (Mardia, Jupp 2000). Niestety, program komputerowy wyko-
rzystywany do obliczeni statystyk w ruchomym oknie takich mozliwosci nie
posiada. W tym konkretnym przypadku nie byto to wszakze koniecznie po-
trzebne. Jesli wyniki pomiaréw skupione sa bowiem w jednym sektorze cy-
klicznego spektrum ($rednio 70% w ciggu 3 miesiecy od czerwca do sierpnia),
a tak bylo w analizowanych danych, to rozbieznosci miedzy statystykami
klasycznymi a cyklicznymi sg niewielkie.

Obliczone w ten sposéb érednie daty wystepowania MSDO (ryc. 118A)
wahaja sie w Polsce od 27 czerwca (178 dzierr roku) do 11 sierpnia (223
dzien)). Przecietny termin dla catego kraju to 22 lipca (203 dzienl). Wynik ten
rézni sie jedynie o jeden dzien w stosunku do odczytanego z krzywej praw-
dopodobienistwa. Wezel o najwczesniejszej sredniej dacie ma wspéirzedne
X=786000miY =277 000 m, i polozony jest w péinocnej czesci Plaskowy-
zu Tarnogrodzkiego (wschodnia czes¢ Kotliny Sandomierskiej). Najp6zniej
roczna MSDO zostata oszacowana w punkcie o wspoétrzednych X = 218 000 m
iY = 693 000 m, usytuowanym w péinocno-wschodniej czeéci wyspy Wolin.
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Ryc. 118. Srednia (A) i r6znica pomiedzy érednig a mediana (B) daty wystgpienia rocznej
MSDO w wieloleciu 1956-1980. Szrafem zaznaczono zasieg prowizorycznych regionéw,
ktoérych dane wykorzystano do testowania istotnosci roéznic
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Najwiekszy wzglednie zwarty obszar wczesnego wystepowania rocznych
MSDO znajduje sie¢ w poludniowo-wschodniej Polsce, obejmujac Kotline
Sandomierska i sgsiadujgce z nia regiony Pogoérza Karpackiego, potudniowa
czes¢ Wyzyny Lubelskiej i Roztocze, a takze Pogorza i czes¢ Karpat na potu-
dnie i zachéd od Krakowa. Mniej ,wyraZnie” zaznaczaja si¢ podobne strefy
dalej na zach6d, w obrebie Niziny Slaskiej i Pogérza Sudeckiego oraz w p6t-
nocnej Polsce nad dolng Odrg, Warta i Notecig. Przecietne wystepowanie
rocznych MSDO pod koniec lipca i na poczatku sierpnia notowane jest w
kilku obszarach usytuowanych w péinocnej i centralnej Polsce. Najbardziej
zwarty jest ten, ktéry obejmuje Pojezierze Itawskie i sasiadujace z nim regio-
ny polozone na wschéd od dolnej Wisly, a zwltaszcza Wysoczyzne Elblaska,
Roéwnine Warminska i wschodnia czes¢ Zutaw Wislanych. Drugi z takich
obszaréw ciggnie sie wzdluz wybrzeza od Szczecina po Puck i Hel. Pas ten
jest szeroki w zachodniej i pétnocnej czesci Pobrzeza Szczecinskiego, waski
wzdluz Wybrzeza Trzebiatowskiego i Rowniny Bialogardzkiej oraz ponow-
nie szeroki na odcinku Wybrzeza Stowiriskiego. Trzeci obszar, gdzie roczne
MSDO wystepuja wzglednie p6zno to tereny na péinoc i potudnie od $rod-
kowej Warty, w okolicach Konina. Pozostata czeé¢ kraju stanowi mato zréz-
nicowang , powierzchnie”, gdzie maksymalne roczne sumy dobowe noto-
wane sg przecietnie w ciggu 2 tygodni, miedzy 16 a 30 lipca.

Roéznice miedzy $rednia a mediang wykorzystano jako miare rodzaju i wiel-
kosci skosnosci rozktadu terminéw pojawiania sie rocznych MSDO (ryc. 118B).
Wynosi ona maksymalnie doktadnie dwa tygodnie in plus i in minus, a roz-
klad wartosci jest prawie idealnie symetryczny. Pieédziesiat procent zmien-
nodci tej réznicy (przedzial miedzykwartylowy) miesci sie¢ jednakze w 4,5
dnia. Jakkolwiek obszary réznic dodatnich (rozklady prawoskosne) i ujem-
nych (lewoskosne) sa czasami dos¢ duze i zwarte, to wystepowanie takze
mozaiki matych przeplatajacych sie¢ powierzchni skiania do ostroznosci przy
interpretacji. Cze$¢ z nich bowiem to z pewnoscia efekt pojedynczych loso-
wych przypadkéw bardzo wezesnych albo bardzo péznych rocznych MSDO.
Generalnie rozklady prawoskos$ne dominujg na Pojezierzu Mazurskim, w p61-
nocno-wschodniej czeéci Pojezierza Pomorskiego oraz poludniowej i za-
chodniej Wielkopolsce. Rozklady lewoskosne, swiadczace o wiekszym udzia-
le wysokich opadéw w pierwszej polowie roku, dominuja we wschodniej
i poludniowo-wschodniej Polsce, ale takze w pasie wzdluz granicy z Niem-
cami oraz w p6inocnej Wielkopolsce i poludniowej czesci Pojezierza Pomor-
skiego.

Rozklad przestrzenny pierwszego i trzeciego kwartyla zbioru terminéw
pojawiania sie rocznych MSDO wykazuje oczywiscie duza zbieznos¢ z mapa
wartoéci $rednich (ryc. 119). Istnieja jednakze znaczace, warte zauwazenia
réznice. W obu przypadkach wiekszy jest odstep miedzy skrajnymi datami.
Srednie wartoéci dla catego kraju réznily sie miedzy soba maksymalnie o 45 dni,
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natomiast terminy, przy ktérych przekroczone zostaje 25% catego zbioru
zawieraja si¢ w przedziale 61 dni (od 21 maja do 21 lipca). Te same charakte-
rystyki dla trzeciego kwartyla wynosza odpowiednio 53 dni i przedziat od
25 lipca do 16 wrze$nia. Najwczeéniej termin pierwszego kwartyla notowa-
ny jest nad Dolng Odrg, na potudnie od Szczecina, najpdzniej - na Pobrzezu
Stowinskim, w okolicach jeziora Lebsko. Trzy czwarte przypadkéw wysta-
pienia rocznych MSDO najwczeéniej nastepuje na pograniczu Beskidu Zy-
wieckiego i Gorcow, najpdzniej, jak w wypadku Sredniej, na potnocno-
wschodnim kranicu wyspy Wolin, w okolicach Dziwnowa. Poréwnanie map
rozkladu pierwszego kwartyla i $redniej terminéw*® wystepowania rocz-
nych MSDO ujawnia, Ze generalnie réznice s odmienne po obu stronach li-
nii dzielacej Polske z pétnocnego wschodu na potudniowy zachéd. Biegnie
ona od Bielska Podlaskiego, wzdluz potudniowej krawedzi Wysoczyzny
Rawskiej, na potudnie od Warszawy, do Wzgoérz Ostrzeszowskich i dalej do
Gor Sowich. Na potudnie od tej linii MSDO wystepuja wzglednie pdzniej,
a na pélnoc - wzglednie wczeéniej niz przecietnie w calym zbiorze danych.
Od reguly tej odbiega szereg izolowanych obszaréw zaréwno na péinocy,
jak i na potudniu, a wséréd nich przede wszystkim: pétnocno-wschodnia
czesc Pojezierza i Pobrzeza Pomorskiego, Pojezierze Elckie i obszar lezacy na
potudnie od Dolnego Bugu. Podobne poréwnanie dokonane miedzy rozkta-
dem przestrzennym $redniego terminu i jego trzeciego kwartyla wskazuje
na brak generalnych réznic obejmujacych cate terytorium Polski. Dotycza
one tylko wybranych regionéw. Najbardziej odréznia sie stosunkowo waska
strefa biegnaca od zachodniej granicy kraju, na odcinku Nysy Luzyckiej,
przez péinocng Wielkopolske, po dolng Wiste w okolicach Bydgoszczy i To-
runia, a nawet nieco dalej na wschéd, az do granicy z Obwodem Kalinin-
gradzkim. W jej obrebie trzeci kwartyl terminéw rocznych MSDO wystaje
relatywnie p6zniej. Podobne cechy wykazuje znacznie mniejszy obszar na
poludniowym wschodzie kraju, obejmujacy czes¢ Polesia, Wyzyny Lubel-
skiej i Roztocza. Natomiast in minus od sredniej odbiegaja najbardziej Nizina
Podlaska i obszar na wschéd od Zatoki Puckiej.

Odchylenie standardowe terminéw pojawiania sie rocznych MSDO dla
poszczegblnych wezlow siatki i przyjetej wielkosci okna lokalnych statystyk
wahato sie od 29 do 70 dni, wynoszac przecietnie dni 46 (ryc. 120). W jego
ukladzie przestrzennym najbardziej znaczaca jest obecnos¢ trzech gléwnych
stref - w ukladzie stopniowym. Pierwsza obejmuje péinocno-zachodnia Pol-
ske, a jej w miare jednolity zasieg wyznacza linia biegnaca od Gdanska do
Worka Turoszowskiego. Dominuja na tym obszarze wysokie wartoéci od-
chylenia standardowego - generalnie powyzej 50 dni. Druga strefa rozciaga

48 Por6éwnania te wykonano poprzez przeskalowanie map pierwszego i trzeciego kwartyla
do zakresu éredniej. Map tych w publikacji nie zamieszczono.
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sie nieco na poétnoc od linii: Biatystok - Warszawa i £6dZ w kierunku Wro-
clawia. Na wiekszosci obszaru znajdujacego sie miedzy wymienionymi wy-
zej granicami odchylenia standardowe mieszcza si¢ w granicach 40-50 dni.
Trzecia, nieco porozrywana, strefa biegnaca tukiem od péinocno-wschodniej
granicy kraju do okolic Wroclawia i opierajaca sie¢ na potudniu o przedgorze
Karpat, Karpaty i Sudety Zachodnie charakteryzuje sie najnizszymi warto-
Sciami - generalnie ponizej 40 dni. W goérach sasiaduja ze soba, nawet na
niewielkich dystansach, obszary o skrajnie odmiennych charakterystykach
zmiennoéci terminéw wystepowania rocznych MSDO. Najbardziej widocz-
ne wystepuja w Karpatach Zachodnich. Tatry, gdzie zmienno$¢ ta jest naj-
mniejsza, i wynosi 29-37 dni, ,sasiaduja” od pétnocnego zachodu z Beski-
dem Zywieckim i dalej Slaskim, a od pétnocnego wschodu - z Pieninami
i Gorcami. W regionach tych norma sa z kolei wartosci odchylenia standar-
dowego przekraczajace 55, a nawet 60 dni. Analizowana cecha ukazuje
obecnos¢ na terenie naszego kraju generalnego gradientu zmian, ciaggnacego
sie z pétnocnego zachodu na potudniowy wschéd, uwzgledniajacego specy-
fike poszczegodlnych taricuchéw gorskich.
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Ryc. 120. Odchylenie standardowe daty wystapienia rocznej MSDO w wieloleciu
1956-1980
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5. Testowanie istotnosci r6znic regionalnych terminu
wystepowania rocznych MSDO

Obliczenia i charakterystyke zmiennosci terminéw wystepowania
rocznych MSDO przeprowadzono réwniez w celu oceny potencjalnego
zréznicowania regionalnego tej cechy. Bioragc pod uwage stalg liczebnos¢
probki, z ktorej obliczano statystyki lokalne (200 dat), blad standardowy
$redniej okreslanej dla kazdego wezla siatki waha sie 2-5 dni. Z tego
wzgledu réznice przekraczajace 5 dni mozna uznac za bardzo istotne sta-
tystycznie. Srednie terminy rocznych MSDO w sasiadujacych weztach
siatki r6znig sie przecietnie o okoto 0,5 dnia (od 0 do 7), czyli poziom istot-
nych réznic moze by¢ osiggniety na dystansie od jednego do kilkudziesie-
ciu kilometréw.

Omowione powyzej wyniki wskazujg na wysokie prawdopodobieristwo
istotnych réznic przestrzennych w terminach pojawiania sie na terenie Pol-
ski rocznych MSDO. Dotyczy to wszakze tylko pojedynczych lokalizacji -
wezlow siatki interpolacyjnej. Aby stwierdzi¢, czy takie relacje obejmuja tez
wieksze, z natury heterogeniczne obszary, postugiwano sie tym przypadku
odpowiednimi narzedziami statystyki danych cyklicznych i przeprowadzo-
no nastepujaca procedure. Wydzielono na podkladzie mapy $rednich dat
wystepowania rocznych MSDO 5 prowizorycznych regioné6w*’, zaréwno sa-
siadujacych ze soba, jak i ,rozlacznych” geograficznie (ryc. 118). Regiony te
oznaczone cyframi rzymskimi od I do V charakteryzowaly sie caltym spek-
trum zmiennosci analizowanej cechy. Region ,1” to Pobrzeza Potudniowo-
battyckie od Szczecina do Gdariska i znaczna czesé¢ sasiadujacych z nimi od
poludnia pojezierzy, gdzie roczne MSDO wystepuja pézno - na wiekszosci
obszaru $rednio w sierpniu. Nad dolng Odra, Warta i Notecia wyznaczono
sgsiedni region ,II”, gdzie Srednia data rocznego MSDO to potowa lipca.
Kolejny region - ,III” - zlokalizowano w obrebie Wyzyny Lubelsko-
-Lwowskiej i Podkarpacia, nad gérnym Bugiem. Tam roczne MSDO wyste-
puja najwczeéniej w calej Polsce, bo pod koniec czerwca i na poczatku lipca.
Region ,IV” obejmuje przede wszystkim Kotline Sandomierska i czes¢ Po-
gorza Srodkowobeskidzkiego. Tu tez roczne maksymalne sumy dobowe
opadéw zdarzaja sie stosunkowo wczesnie. Ostatni wydzielony obszar ,V”
obejmuje Karpaty, na wschéd od Krakowa, gdzie roczne MSDO najczesciej
notowane sa w drugiej polowie lipca. Kolejnym krokiem bylo wyselekcjo-
nowanie wszystkich przypadkéw rocznych MSDO zarejestrowanych w ana-
lizowanym 25-leciu w obrebie wyréznionych regionéw. Do charakterystyki
i poréwnania tych zbioréw dat postuzono sie miarami i testami statystyki

49 Granice regionéw zostaly zdigitalizowane arbitralnie, bez zastosowania jakichkolwiek
obiektywnych kryteriéw podzialu.
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danych cyklicznych (Fisher, 1993, Mardia, Jupp 2000). Wyniki zostaty ze-
stawione w tabelach 26 i 27 oraz na rycinie 121.

Histogramy kotowe (ryc. 121) potwierdzaja, Ze jak ma to miejsce w od-
niesieniu do calego kraju, roczne MSDO moga w wyréznionych regionach
wystapi¢ w kazdej porze roku. Mimo to dtugos¢ sredniego wektora charak-
teryzujacego stopien koncentracji danych jest stosunkowo wysoka - od 0,722
do 0,772%0. Potwierdzaja to takze testy zgodnosci obserwowanych dat z roz-
kladem réwnomiernym (ang. uniform distribution) i rozkladem von Misesa,
bedacym odpowiednikiem rozkladu normalnego dla danych cyklicznych.
Na omawianych wykresach (ryc. 121) pojedyncze przypadki rozlegtych
i wydajnych sum dobowych zaznaczaja sie silnie w 25-letniej serii obserwa-
cyjnej nawet po agregacji w pentady. Cecha ta jest najstabiej widoczna w
wypadku regionu ,I” - nadmorskiego. Srednie daty mieszcza sie przedziale
od 5 (region III) do 26 lipca (region I), a standardowy btad ich okreélenia
wynosi 1-2 dni. R6znice miedzy $rednia ,cykliczng” a tradycyjna érednia
arytmetyczna tych danych wynosza od -4,23 dnia (region II) do +0,95 dnia
(region III). Generalnie jednak érednia arytmetyczna wskazywata na daty
p6zniejsze. Rowniez ,cykliczne” odchylenie standardowe rézni sie konse-
kwentnie od jego tradycyjnego odpowiednika, dajac wartosci od 1,4 (region
II) do 4,2 dnia (region V) nizsze.

Zmiennos¢ czaséw wystepowania MSDO jest w kazdym z rozpatrywa-
nych regionéw jednak na tyle duza, ze nie sposéb wizualnie oceni¢, czy ob-
serwowane roznice s istotne. W celu zobiektywizowania takiego poréwnania
postuzono sie dwoma testami statystycznymi, przeznaczonymi specjalnie do
danych cyklicznych (tab. 27). Jeden z nich (test F Watsona-Williamsa) stuzy
do testowania hipotezy o zgodnosci kierunkéw srednich wektoréw (w tym
wypadku $rednich dat), a drugi (test U2 Watsona) - hipotezy o identycznosci
rozkladow analizowanych danych. Daly one wyniki réznigce sie jednie
w szczegotach. Rozkladem wartoéci dat wystapienia rocznych MSDO réznia
sie miedzy soba istotnie (na poziomie p < 0,001) wszystkie poréwnywane
regiony oprécz ,II1” i ,IV”. Natomiast, r6znice érednich nie sg istotne na po-
ziomie p < 0,05 tylko w dwoéch z dziesieciu porownywanych par: 11”7 z , 111"
i, II” z ,IV”. Jak mozna sie bylo spodziewa¢, najbardziej odrézniaja sie regio-
ny ,1”1,V”. Wyniki przeprowadzonej analizy potwierdzaja ponownie, ze w
obrebie granic Polski istnieje istotne zréznicowanie regionalne czaséw wyste-
powania rocznych MSDO. Przeprowadzenie formalnego podziatu regional-
nego w sytuacji posiadania praktycznie cigglego obrazu zmiennosci analizo-
wanej cechy uznano jednak za malo sensowne. Ewentualna modyfikacja

50 Dlugos¢ éredniego wektora moze zmieniaé sie w przedziale od 0 do 1. Wartoé¢ dolnej
granicy oznacza idealnie réwnomierne rozproszenie danych, natomiast gérnej - maksymalng
koncentracje wokot sredniej (w tym wypadku wszystkie przypadki rocznych MSDO tego sa-
mego dnia roku).
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sezonowego rozkladu prawdopodobiefistwa wystepowania rocznych MSDO
o okreslonej wysokosci (ryc. 115), uwzgledniajaca ich zmiennos¢ przestrzenna
musi by¢ dokonana na innej zasadzie niz tylko poprzez wydzielenie z calego
zbioru dat ich regionalnych podzbioréw. Przy podkreslanym kilkakrotnie du-
zym wplywie pojedynczych opadéw, notowanych w dziesigtkach, a nawet
setkach lokalizacji, uzyskane statystyki mogtyby by¢ silnie obcigzone. Wydaje
sie zatem, ze zamiast danych empirycznych mozna by wéwczas wykorzystac
wyniki kosymulacji czasoprzestrzennych, tym bardziej uzasadnionych, jesli
terminy wystepowania rocznych MSDO wykazuja réwniez autokorelacje
przestrzenna. Aspekt ten zostanie poruszony w nastepnym podrozdziale.

Tabela 26. Statystyki dat wystepowania rocznych MSDO w pieciu wyréznionych re-

gionach

Region
Parametr Parameter
1 I I v \'%
Number
Iloéé danych ) 1943 1479 577 1133 1710
of observations
Sredni wektor (w) Mean vector (i) 206,818 | 189,941 | 186,01 | 191,488 | 197,868
Data Date 26-VII 9-VII 5-VII 10-VII | 17-VII
Dlugosé sredniego Length
0,722 0,772 0,744 0,746 0,742
wektora (r) of mean vector (r)
Mediana Median 203,671 | 196,767 | 186,904 | 193,808 | 199,726
Data Date 23-VII | 16-VII 6-VII 13-VII | 19-vII
Odchylenie Circular standard
46,219 | 41,184 | 44,097 | 43,866 | 44,253
standardowe deviation
Blad standardowy Standard error
. 1,043 1,059 1,819 1,291 1,061
$redniej of mean
95% przedziat 95% Confidence 204,774 | 187,865 | 182,444 | 188,957 | 195,788
ufnosci p (+/+) interval (-/+) for p 208,862 | 192,017 | 189,577 | 194,02 | 199,947
99% przedziat 99% Confidence 204,132 | 187,213 | 181,323 | 188,162 | 195,135
ufnosci p (/+) interval (-/+) for p 209,504 | 192,67 | 190,698 | 194,815 | 200,601
Test U2 Watsona Watson's U2 test
X 1,176 0,422 0,225 3,67 1,394
(von Mises, U?) (von Mises, U?)
Test U2 Watsona (p) Watson's U2 test (p) <0,005 | <0,005 | <0,005 | <0,005 | <0,005
Test U2 Watsona Watson's U2 test
56,776 | 48,471 | 17,651 | 34,591 | 52,162
(réwnom., U?) (uniform, U?)
Test U2 Watsona (p) Watson's U2 test (p) <0,005 | <0,005 | <0,005 | <0,005 | <0,005

Zamieszczono réwniez wyniki testow U2 Watsona zgodnosci obserwowanych rozkltadéw z rozkladem von
Misesa (odpowiednik rozkladu normalnego dla danych cyklicznych) i rozktadem réwnomiernym.
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Tabela 27. Gérna czes$¢ tabeli: macierz poréwnan Srednich dat wystapienia rocznych
MSDO w regionach za pomoca testu F Watsona-Williamsa. Dolna polowa macierzy za-
wiera wartoéci statystyki F, a gérna szacowane prawdopodobieristwo hipotezy zerowej o
réwnosci Srednich. Wartosci p podane jako 0 oznaczaja, ze byly nizsze niz dokladnos¢
numeryczna komputera (1 x 10-16).

Dolna czeé¢ tabeli: macierz poréwnan rozkladéw wystapienia rocznych MSDO w regio-
nach za pomoca testu U2 Watsona. Dolna polowa macierzy zawiera wartosci statystyki U,
a gérna szacowane prawdopodobienstwo hipotezy zerowej o identycznosci rozktadow

Regiony: F Watson-Williams
1 II 111 1\ \4
I | 0,000 0,000 0,000 2,99
2| I 123,660 | @ - 0,059 0,356 1,937
"Sn III 92,496 3580 | - 0,015 2,988
& v 81,870 0,853 5921 | = - 1,64+
\% 35,368 27,226 30,936 14242 | @ -
Regiony: U2 Watson
1 11 111 1\ \4
I | <0,001 <0,001 <0,001 <0,001
2| I 1,789 | @ - <0,001 <0,001 <0,001
& | 1m 1,707 065 | - 01>p>005 < 0,001
“| 1w 1,913 0,754 0167 | = - <0,001
\4 1,813 1,332 0,545 0495 | @ -

6. Autokorelacja przestrzenna
terminow rocznych MSDO

Zastosowana w tym kontekScie metodyka nie réznila sie od wykorzy-
stanej do badania struktury przestrzennej sumy opadéw. Daty wystapienia
poszczegblnych rocznych MSDO zamienione na numery dnia w roku postu-
zyly do obliczenia izotropowych semiwariancji empirycznych, do ktérych
nastepnie dopasowano dopuszczalne funkcje (ryc. 122)51. Tak jak w przy-
padku sum opadéw, konieczne byto przeprowadzenie przy kazdym zbiorze
terminéw rocznych MSDO interaktywnego maskowania danych odstajacych
- pojedynczych anomalnych przypadkoéw (por. dodatek X.5). Ich liczba wa-
hata sie od 9 do 37 ($rednio 19), a udziat od 0,4 do 1,6% (Srednio 0,8%), na-
tomiast rozklad przestrzenny na terenie kraju byl znacznie bardziej réwno-
mierny niz przy sumach (por. dodatek X.5), cho¢ réwniez dominowaly
obszary gorskie.

51 Tabele z zestawieniem parametrow wszystkich modeli zamieszczono na zalgczonym
DVD.
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Ryc. 122. Bezkierunkowe (izotropowe) modele semiwariograméw terminéw wystepo-
wania rocznych MSDO. Gruba czerwong linia zaznaczono $redni semiwariogram dla
25-lecia 1956-1980. Kolorem wyrézniono kilka przypadkow ekstremalnych

Spodziewano sig¢, ze uzyskane modele moga by¢ pod wzgledem typu,
liczby i zasiegu skladowych zblizone do tych, ktére opracowano na podsta-
wie danych sumy opadéw (por. ryc. 53). Charakterystyka geometryczna
powierzchni objetych poszczegélnymi, wystepujacymi w réznych termi-
nach, epizodami najwyzszych rocznych opadéw miata przeciez znaczacy
wplyw na globalny model struktury przestrzennej. Okazalo sie jednak, ze
réznice sa bardzo znaczace.

Na rycinie 122 wyraZnie zaznacza si¢ zréznicowanie prawidtowosci au-
tokorelacji przestrzennej terminéw wystepowania rocznych MSDO. Przede
wszystkim, uwage zwracaja pojedyncze krzywe wyraznie odstajace od
glownej wiazki. Z jednej strony sa to lata 1957 i 1972 o bardzo matym zréz-
nicowaniu czasowym rocznych MSDO (odchylenie standardowe odpo-
wiednio 31,3 oraz 35,0 dnia®2), a z drugiej lata 1974, 1976 i 1979 o duzej
zmiennosci terminéw (SD odpowiednio 63,0, 56,5 oraz 55,6 dnia). Rok 1956
odrézniat sie nie tyle ze wzgledu na poziom zréznicowania terminéw wy-
stepowania rocznych MSDO, ale przede wszystkim na catkowicie odmienny
model ich autokorelacji. O ile bowiem we wszystkich pozostatych przypad-
kach uzywano kombinacji funkcji nuggetowej, wykladniczych i sferycznych,
to dla danych z tego roku konieczne byto uzycie modelu gaussowskiego.
Przypuszczalnie jest to tylko artefakt zwigzany z szybkimi w tym czasie
zmianami sieci pomiarowej, a nie odbicie rzeczywistej anomalii przyrodni-

52 Statystyka klasyczna.

232



czej. Poza tym, gléowna wigzka krzywych modeli wykazuje wyrazng dwu-
dzielno$¢, widoczna szczegoélnie na dystansach rzedu 10-70 km. Do ,, dolnej”
grupy naleza lata 1958, 1959, 1960, 1965, 1969, 1975, 1977, 1978 i 1980, zas do
~gornej”: 1961, 1962, 1963, 1964, 1966, 1967, 1968, 1970, 1971, 1973. Przy od-
legtosciach wiekszych niz 70 km trzy krzywe z wigzki gornej (lata 1961, 1964
i 1973) przebiegaja bardziej ,plasko” niz pozostate, krzyzujac sie z dolnymi.
Przeprowadzona powyzej ogoélna charakterystyka zbioru modeli struktury
przestrzennej terminéw rocznych MSDO pokazuje jeden z aspektéw ich
odmiennosci wzgledem tych, ktére opisywaly prawidiowosci rozkiadu
przestrzennego wysokosci opadéw (por. rozdz. VI.3 i ryc. 53). Lata anomal-
ne w jednym kontekscie sg jak najbardziej typowe w drugim i na odwrét.
Poza tym, modele semiwariancji sum opadéw wykazywaly daleko wieksza
jednorodnosc¢ - odchylenia od przecietnej byly znacznie mniejsze.

Biorac réwniez pod uwage liczbe i charakter skladowych budujacych
modele, zauwazalne sa istotne réznice. Analizujac sumy opadéw, stwier-
dzono wystepowanie trzech typow, to jest 2, 4 i 5 (por. podrozdz. VI4),
z ktorych ten pierwszy dominowal (odpowiednio 11, 5 i 9 przypadkéw).
Tym razem wystapily takze typy 11 6, czyli ,nugget + 1 skladowa + trend”
oraz ,nugget + 1 sktadowa” (odpowiednio 2 i 3 przypadki), a najliczniej, bo
w 11 przypadkach stwierdzono typ 4, czyli ,nugget + 2 skladowe”. Praw-
dopodobnie réznice te sa efektem zredukowanej znacznie roli skladowej
dlugodystansowej w zréznicowaniu przestrzennym terminéw rocznych
MSDO (typ 2 i 4 r6znia sie jej obecnoscia lub brakiem). Mozna by na pod-
stawie tego sadzi¢, ze jej wysoki udzial w sumach MSDO byt do pewnego
stopnia pozorny - ,lgczone” byly bowiem zblizone wysokoscig opady po-
chodzace z réznych epizodéw i o r6znej genezie.

Zasieg pierwszej skladowej waha sie od 9 do 28 km i érednio wynosi 15,8
km. Wartosci te sa bardzo zblizone do uzyskanych dla pierwszej sktadowej
modeli sum opadéw (9-30 km, 17,5 km, por. rozdz. VI). Podobieristwo doty-
czy jednakze jedynie tych ogdlnych statystyk, a nie wartosci w kolejnych la-
tach. Wspotczynnik korelacji liniowej pomiedzy nimi wynosi bowiem zaled-
wie 0,16. To samo mozna powiedzie¢ o zasiegach drugiej i trzeciej skladowe;j,
odpowiednio: 102,8 oraz 105,3 km oraz 180,0 i 177,5 km. W wypadku tych pa-
rametrow oraz skladowej trendu, dodatkowa réznica wynika z faktu, ze nie
byty one notowane kazdego roku i czesto wystepuje ich niesynchronicznos¢.
Oznacza to, ze na przyklad skladowa wystepujaca w modelu rocznych MSDO
nie pojawia si¢ na modelu terminéw ich wystepowania lub odwrotnie.

Wariancja nuggetowa (Cp) modeli terminéw wystepowania rocznych
MSDO wynosila srednio 21 dni%?® (9,8-40,9) i stanowita 23,6% wariancji pro-

5 Dla uproszczenia wariancje skladowych podawane sa w tym przypadku w oryginalnej
skali pomiarowej, czyli po operacji pierwiastkowania.

233



by. Te same wskazniki dla kolejnych sktadowych (Ci, Cz i trend) wynosity
28,8,16,01 11,5 dni oraz 45,1, 17,3 1 14,1%. Calkowita zmiennos¢ przestrzen-
na jest zatem w wypadku tego parametru gléwnie ksztaltowana wystepo-
waniem opadéw o krotkim zasiegu (z pojedynczych komoérek konwekcyj-
nych) oraz czynnikami losowymi wplywajacymi na ich przemieszczanie sie
i wewnetrzng strukture.

Stwierdzone i opisane powyzej charakterystyki autokorelacji przestrzen-
nej terminéw wystepowania rocznych MSDO potwierdzaja sugerowang w
poprzednim podrozdziale mozliwos¢ wykonywania czasoprzestrzennych
kosymulacji i tworzenia wiarygodnych, praktycznie uzytecznych, tablic
prawdopodobiefistwa czasu i wysokosci maksymalnych rocznych sum do-
bowych opadéw nawet w skali pojedynczych zlewni rzecznych, mezoregio-
néw, czy obszaréw zurbanizowanych.

7. Podsumowanie rozdziatu

* Do oceny prawdopodobieristwa, na terenie Polski, terminu i wyso-
kosci rocznych MSDO uzyto metody interpolacji gestosci skupieni (ang. ker-
nel density estimation). Uzyty wariant obliczert umozliwil szacowanie praw-
dopodobienistwa sumy opadu w przedziale 0-120 mm co 1 mm, w kazdym
dniu roku, a wiec takze takich przypadkéw, ktore nie zanotowano w anali-
zowanym wieloleciu (interpolacja i ekstrapolacja).

* Na postawie uzyskanych wynikéw wydzielono w trakcie roku 14
okresow o zmiennym poziomie i gradiencie prawdopodobieristwa wysta-
pienia rocznych MSDO w réznych klasach wysokosci. Okresy te trwajg 12-
58 dni.

* Jakkolwiek na obszarze naszego kraju roczna MSDO moze potencjal-
nie wystapi¢ kazdego dnia, to prawdopodobienistwo jej wystapienia miedzy
16 grudnia a 19 marca jest skrajnie niskie (tylko 1,3%), natomiast ze taki fakt
nastapi miedzy 21 kwietnia a 5 listopada wynosi az 95,6%. Okres, kiedy
szansa na wystapienie rocznej MSDO jest najwieksza trwa od 28 czerwca do
22 sierpnia. Skumulowane prawdopodobiefistwo tego zdarzenia siega
48,5%.

* Krzywa prawdopodobieristwa swoje maksimum roczne osiaga 23 lipca.
Wynosi ono tego dnia 1,03%. Najnizsze wartosci dobowe wystepuja na prze-
tomie roku i wynoszg 0,005-0,008%. Zréznicowanie przekracza zatem trzy
rzedy wielkosci.

* Od potowy grudnia do korica marca dominuja roczne MSDO mniejsze
od 20 mm. Od polowy czerwca do ostatniej dekady sierpnia najczesciej wy-
stepuja roczne MSDO o wysokosci okoto 40 mm i wiecej. W pozostalej czesci
roku klasa dominujaca sa opady w przedziale 20-40 mm. Maksimum praw-
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dopodobienistwa wystapienia rocznych MSDO z poszczegélnych klas wyso-
kosci zawiera sie¢ w krotkim okresie miedzy 20 a 26 lipca.

* Najbardziej prawdopodobna wysokos¢ rocznego MSDO w miesigcach
zimowych wynosi 27 mm; 24 lipca wartos¢ ta jest najwyzsza i osigga 39 mm
w ciggu doby.

* Do oceny zmiennosci przestrzennej terminéw wystepowania rocznych
MSDO uzyto obliczen statystyk lokalnych ich daty (numeru dnia w roku ju-
liariskim).

¢ Srednie daty wystepowania MSDO wahaja si¢ w Polsce od 27 czerwca
(178 dzien roku) do 11 sierpnia (223 dzien), z przecietnym terminem dla ca-
tego kraju 22 lipca (203 dziert). Wynik ten rézni sie jedynie o jeden dzieri
wzgledem odczytanego z krzywej prawdopodobieristwa.

* Najwiekszy wzglednie zwarty obszar wczesnego wystepowania rocz-
nych maksymalnych sum dobowych znajduje sie¢ w potudniowo-wschodniej
Polsce, nie obejmujac Karpat Wschodnich, oraz nad dolng Wartg, Notecia
i Odra. Najpdzniej, bo pod koniec lipca i w pierwszej polowie sierpnia, naj-
wieksze roczne sumy dobowe notowane sa najczesciej na wybrzezu oraz
nad $rodkowa Warta i Notecia.

* Odchylenie standardowe terminéw pojawiania si¢ rocznych MSDO
wabhato sie od 29 do 70 dni, wynoszac przecietnie dni 46. Cecha ta wykazuje ge-
neralng tendencje, modyfikowana regionalnie przez rzezbe terenu, do spadku
z p6éinocnego zachodu na potudniowy wschod (gradient oceaniczny?).

* Uzywajac testow przeznaczonych do danych cyklicznych, wykazano
wysoka istotnosé statystyczna réznic regionalnych w terminach wystepo-
wania rocznych MSDO. Skupienie terminéw w jednym sektorze spektrum
spowodowalo, ze odchylenia statystyk klasycznych od cyklicznych byly
wprawdzie niewielkie, lecz miaty charakter systematyczny.

* Stwierdzono, ze dane termindw wystepowania rocznych MSDO wy-
kazuja rowniez wyrazna autokorelacje przestrzenng, ktéra moze by¢ w spo-
s6b standardowy modelowana.

* Przecietne zasiegi skladowych modeli struktury przestrzennej termi-
néw MSDO sa zblizone do stwierdzonych dla ich wysokosci (15,8, 102,8
1180 km). W przypadkach jednak poszczegélnych zbioré6w danych nie ma
miedzy nimi wyraznych zaleznosci. Dotyczy to takze liczby i typu skiado-
wych tworzacych model. Prawdopodobnie réznice te s efektem zreduko-
wanej znacznie roli sktadowej dtugodystansowe;j.

* Catkowita zmiennoé¢ przestrzenna terminu wystepowania rocznych
MSDO jest gtéwnie, bo w okolo 69%, ksztaltowana przez opady o krétkim
zasiegu (z pojedynczych komoérek konwekcyjnych) oraz czynniki losowe
wplywajace na ich przemieszczanie sie i wewnetrzng strukture.

* Zaproponowano wykorzystanie kosymulacji czasoprzestrzennych do
sporzadzenia regionalnych tablic prawdopodobieristwa terminu i wysokosci
rocznych MSDO.
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IX

Podsumowanie i wnioski

Zestawienie szczegélowych wynikéw pracy zamieszczono po kazdym
rozdziale analitycznym (podrozdz. V.9, VL.10, VIL.9 i VIIL.7). W tym miejscu
uwaga zostanie skupiona na bardziej ogélnych refleksjach zaréwno natury
metodycznej, jak i merytoryczne;j.

Na podkreslenie zastuguje przede wszystkim najbardziej ogodlny
wniosek wyplywajacy z przeprowadzonych prac: dane maksymalnych sum
dobowych opadéw, zaréwno miesiecznych jak i rocznych, wykazuja na te-
renie Polski klarowne prawidlowosci zr6znicowania przestrzennego. Moga
one by¢ matematycznie modelowane i stuzy¢ zar6wno do celéw lepszego zro-
zumienia mechanizméw ksztattujacych pole opadéw, jak i do tworzenia pro-
gnoz dla potrzeb praktyki. Kiedy zainteresowano sie tym tematem, efekt taki
wecale nie byl wéwczas oczywisty. Wrecz przeciwnie, nieciagltos¢ przestrzenna
opadéw w skali jednej doby oraz asynchronicznoé¢ danych MSDO rodzilty
obawy, ze relacje te beda na tyle niewyrazne, iz nie da sie zidentyfikowa¢ zad-
nych istotnych prawidlowosci. W dotychczas opublikowanych pracach odno-
$nie struktury przestrzennej opadéw tego typu danych jeszcze nie analizowano.

Pole MSDO na obszarze Polski jest najczeéciej efektem sumowania sie
skutkéw dziatania trzech typéw proceséw operujacych w réznych skalach
przestrzennych: lokalnej (< 10-20 km), regionalnej (50-150 km) i ponadregio-
nalnej (> 200 km). Wyréznione skale przestrzenne wiaza si¢ prawdopodobnie
z konwekcyjng/orograficzna, synoptyczna (frontalng) i ,klimatologiczng”
geneza wysokich opadéw (fale planetarne?). Ich udziat jest bardzo zmienny.
Generalnie dominuja jednak wysokie sumy dobowe opadéw o rozciaglosci
przestrzennej od 50 do 150 km zwigzanych ze zjawiskami mezoskalowymi
i migracja frontéw atmosferycznych (35-38%). Obszary wysokich opadéw
w skali lokalnej maja cze$ciej zasiegi zmieniajace si¢ w przestrzeni losowo,
szczegdlnie w cieplej porze roku. W skalach ponadlokalnych dominuja
struktury o rozmiarach powtarzalnych.

Réwniez wykazanie, Ze mimo duzej, typowej dla klimatu Polski zmien-
nosci, parametry charakteryzujace strukture przestrzenng MSDO wykazuja
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wyrazng cykliczno$¢ sezonowga oraz zréznicowanie zalezne od wysokosci
opadéw, moze by¢ uznane za wazne osiggniecie. Potwierdzono bowiem nie
tyle dos¢ oczywiste hipotezy, ale przede wszystkim dostarczono informacji
ilosciowych umozliwiajacych blizsza charakterystyke typu i skali owych
prawidlowosci. Zmiennoéc¢ sezonowa udziatu skladnika losowego (wariancji
nuggetowej) jest na przyktad bardzo zblizona do s$redniego wieloletniego
przebiegu wspoélczynnikéw korygujacych bledy standardowych pomiaréw
opadéw. Ich Zrédiem jest przede wszystkim turbulencja spowodowana wia-
trem, wystepowanie opadéw w postaci statej, ale takze straty zwiazane z pa-
rowaniem i zwilzaniem. Stwierdzono réwniez, ze bezwzgledna wielkos¢ Co
jest uzalezniona takze od zmiennosci pola MSDO, zaréwno globalnej, jak
i lokalnej. Réwniez wzgledny udzial wariancji pierwszej sktadowej wykazu-
je wysoce istotng zmienno$¢ sezonowa z maksimum w czerwcu i maju oraz
minimum w pazdzierniku. Taki cykl roczny odzwierciedla prawdopodobnie
zmienny udzial opadéw konwekcyjnych - maksymalny w miesigcach o naj-
wiekszych kontrastach termicznych. Charakterystyki struktury przestrzen-
nej MSDO sg bardziej uzaleznione od wzglednej, zwigzanej z usytuowaniem
w ramach dystrybuanty empirycznej, niz bezwzglednej sumy opadéw.

Analizowane wielolecie bylo zbyt krétkie, aby méc oceni¢ w sposéb wia-
rygodny dlugotrwale tendencje zwigzane z ewolucja klimatu. Stwierdzone
jednak zmiany elementéw struktury przestrzennej zwiazane gldwnie ze
zjawiskami zachodzacymi w skali lokalnej wskazuja, ze hipoteza postawiona
na poczatku niniejszej rozprawy (por. rozdz. I), a dotyczaca potencjalnego
wplywu zmian struktury przestrzennej ekstremalnych opadéw na rejestro-
wang punktowo ich czestos¢, stwarza obiecujacq perspektywe badawcza
i powinna by¢ dalej weryfikowana. Spadek lokalnego zréznicowania wyso-
kich opadéw w okresie zimowym wymaga glebszej refleksji nad jego geneza
w kontekscie innych Zrédet danych.

Na podstawie estymacji gestosci skupiert wydzielono 14 okreséw o zmien-
nym poziomie i gradiencie prawdopodobieristwa wystapienia rocznych
MSDO w réznych klasach wysokosci. Okresy te trwaja od 12 do 58 dni. Jak-
kolwiek na obszarze naszego kraju roczna MSDO moze potencjalnie wysta-
pi¢ kazdego dnia, to prawdopodobieristwo jej wystapienia jest miedzy 16
grudnia a 19 marca skrajnie niskie. Z drugiej strony mozliwos¢, ze taki fakt
nastgpi miedzy 21 kwietnia a 5 listopada wynosi az 95,6%. Okres, kiedy
szansa na wystgpienie rocznej MSDO jest najwieksza trwa od 28 czerwca do
22 sierpnia. Krzywa prawdopodobienistwa swoje maksimum roczne osigga
23 lipca. Od potowy grudnia do korica marca dominujag roczne MSDO
mniejsze od 20 mm. Od polowy czerwca do ostatniej dekady sierpnia naj-
czeéciej wystepuja roczne MSDO o wysokosci okoto 40 mm i wiecej. W po-
zostalej czesci roku klasa dominujaca sa opady w przedziale 20-40 mm.
Maksimum prawdopodobieristwa wystapienia rocznych MSDO z poszcze-
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golnych klas wysokosci zawiera sie w krétkim okresie miedzy 20 a 26 lipca.
Srednie daty wystepowania MSDO wahaija si¢ w Polsce od 27 czerwca (178
dzienh roku) do 11 sierpnia (223 dziert). Zmienno$é terminéw wystepowania
rocznych MSDO, mimo losowego charakteru najwyzszych opadéw, okazala
si¢ wyrazZnie zréznicowana regionalnie. Stanowi ona, jak sie wydaje, efekt
czynnikéw dziatajacych w réznych skalach, a jednym z wazniejszych jest
ogoblny gradient oceaniczno-kontynentalny pomiedzy Europa Zachodnia
i Wschodnia, modyfikowany przez bezposrednie oddzialywanie Baltyku
oraz topografii terenu. Stwierdzono, ze dane terminéw wystepowania rocz-
nych MSDO wykazuja réwniez wyrazng autokorelacje przestrzenna, ktéra
moze by¢ modelowana w sposéb standardowy. Przecietne zasiegi skiado-
wych modeli struktury przestrzennej terminéw MSDO sa zblizone do tych,
jakie stwierdzono dla ich wysokosci (15,8, 102,8 i 180 km). Catkowita zmien-
noé¢ przestrzenna terminu wystepowania rocznych MSDO jest gtéwnie, bo
w okoto 69%, ksztaltowana przez opady o krétkim zasiegu (z pojedynczych
komérek konwekcyjnych) i czynniki losowe wpltywajace na ich wewnetrzna
strukture oraz przemieszczanie.

Jakkolwiek wyniki wykonanych analiz rzucily sporo $wiatla na problema-
tyke zmiennosci przestrzennej najwyzszych sum dobowych opadéw, to jed-
nak sporo zostalo jeszcze do zrobienia. Wiele stwierdzonych prawidtowosci
wymaga glebszej interpretacji genetycznej, trudnej, czy wrecz niemozliwej do
przeprowadzenia bez dodatkowych danych i szerszego kontekstu ich analizy.

Szczegolna uwage nalezy poswieci¢ na studia poszczegélnych przypad-
kéw, typowych dla wyréznionych klas struktury przestrzennej. Do ich
przeprowadzenia konieczny jest kompletny zbiér dobowych sum opadow
z terenu calej Polski, obejmujacych kilkudniowy okres przed, w trakcie i po
analizowanym epizodzie, a przede wszystkim mapy synoptyczne ukazujace
warunki tworzenia opadow.

Inny potencjalny owocny kierunek, niewymagajacy pracochlonnego
tworzenia nowych baz danych, stanowi zbadanie relacji pomiedzy pojawia-
niem si¢ wyrdéznionych typoéw struktury przestrzennej miesiecznych i rocz-
nych MSDO a czestoscig pojawiania sie nad Polska r6znych mas powietrza,
okreslonych na podstawie kalendarzy typoéw cyrkulacji (Litynski 1969, Step-
niewska-Podrazka 1991).

Uwage nalezy réwniez poswieci¢ potencjalnemu regionalnemu zrézni-
cowaniu struktury przestrzennej maksymalnych opadéw dobowych.
Stwierdzone w niniejszej pracy prawidlowosci maja najprawdopodobniej
zastosowanie dla obszaru znacznie wigkszego niz terytorium naszego kraju,
by¢é moze w duzym stopniu dla catej strefy klimatu umiarkowanego wilgot-
nego. Regionalne odmiennosci dotyczy¢ zatem beda nie charakterystyk ja-
kosciowych, ale przede wszystkim, mniej lub bardziej wyraznych, staty-
stycznych réznic w czestosci pojawiania sie¢ i wzglednym znaczeniu
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poszczegblnych sktadowych. Badanie takiego zréznicowania jest aktualnie
jak najbardziej mozliwe i planowane w ramach kolejnego etapu prac. Wyda-
je sie, ze ze wzgledu na skokowe, jakosciowe i ilociowe, zr6znicowanie re-
zimu opadéw w Polsce pomiedzy Nizem i pasem wyzyn a goérami, analize
taka nalezy przeprowadzi¢ osobno dla obu obszaréw, korzystajac z charak-
terystyk struktury przestrzennej obliczanych lokalnie w ruchomym oknie
(Hass 1990). Przy takim wariancie obliczent uwzgledniona mogtaby by¢ tak-
Ze w pelni anizotropia (por. rozdz. II1.2.E). Niestety, do tej pory nie opraco-
wano zadowalajacej automatycznej procedury tworzenia anizotropowych
modeli struktury przestrzennej. By¢ moze problem bedzie mozna rozwigza¢
stosujac podejscie nieparametryczne (Yao, Journel 1998, Ma, Yao 2001), pota-
czone z przestrzenna PCA (Stach, Tamulewicz 2005a).

Obiecujaca perspektywe stanowi réwniez mozliwos¢ wykonywania dla
rocznych MSDO kosymulacji, zaré6wno ich wysokosci jak i czasu wystapie-
nia. Jest to logiczna konsekwencja istnienia autokorelacji przestrzennej za-
réwno w zbiorze sum opadéw, jak i termindéw ich pojawiania sie. Dzieki te-
mu bedzie mozna wykonywaé wiarygodne, w pelni probabilistyczne,
czasoprzestrzenne oceny ryzyka wysokich opadéw w skali regionéw, a na-
wet Sredniej wielkosci zlewni rzecznych. Do tej pory robiono to wylacznie
na podstawie danych punktowych, ktérych reprezentatywnosé przestrzenna
byta trudna do zweryfikowania. Nieznane byty relacje skali pozwalajace na
~konwersje” prawdopodobienistw punktowych na obszarowe.

Semiwariogramy empiryczne danych MSDO maja charakter zlozony -
skladaja sie¢ z dwoéch do pieciu modeli elementarnych. Jest to zazwyczaj in-
terpretowane, jak to juz wspominano w wczeéniej, jako wynik dzialania
i sumowania sie efektéw zjawisk operujacych w réznych skalach prze-
strzennych. Mozna to przyréwnac¢ do hatasu ulicznego powstalego poprzez
»mieszanie si¢” dZwiekéw pochodzacych z réznych Zrédel: samochodéw,
tramwajoéw, ludzi itp. DZwieki te poprzez swoje specyficzne cechy: amplitu-
de, czestotliwos¢, wysokos¢ itp. moga by¢ jednak tatwo zidentyfikowane
i oddzielone od siebie (odfiltrowane). Dokonuje sie to w pewnym stopniu
w moézgu kazdej osoby styszacej halas, a bardziej precyzyjnie przez inzynie-
ra akustyka, za pomoca odpowiednich urzadzeri technicznych. Tego typu
zabieg, rozdzielenia czy odfiltrowania sktadowych , mieszaniny”, mozliwy
jest tez w wypadku danych przestrzennych. Nosi on nazwe krigingu czyn-
nikowego (ang. factorial kriging, Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997). Wa-
runkiem uzyskania sensownych wynikéw jest niezaleznos¢ skladowych
oraz ich , prosta” addytywnos$¢. W odniesieniu do danych MSDO by¢ moze
nie zawsze spelniane jest pierwsze kryterium - w sytuacji kiedy komorki
konwekcyjne stanowia element ztozonych ukladéw frontalnych. Mimo to,
metoda krigingu czynnikowego stwarza obiecujacqa mozliwos¢ rozdzielania,
i iloéciowej oceny, gldownych komponentéw tworzacych pole MSDO.
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X

Dodatek:
Szczegbdlowe zagadnienia metodyczne

1. Problem zmian ilosci i rozkladu przestrzennego danych

Wiekszod¢ opracowan klimatologicznych dotyczacych zmiennosci
przestrzennej parametréw klimatu jest wykonywana wedlug ustalonego,
tradycyjnego schematu metodycznego: ,najpierw agregacja, p6zniej interpo-
lacja”. Procedura taka obejmuje zazwyczaj kilka etapow (ryc. 123):

* selekcje punktow pomiarowych ze wzgledu na jednolitos¢ pokrycia
analizowanego obszaru. Zazwyczaj, jesli istnieja skupienia stacji lezacych
blisko siebie, czeé¢ z nich eliminuje sie¢ w celu uzyskania zageszczenia typo-
wego dla pozostalego terenu. Zwykle nie testuje sie, czy i w jakim stopniu
informacje z blisko lezacych punktéw sg nadmiarowe;

Dane pomiarowe

I

A Y

Eliminacja | Kompletnos¢ serii | Réwnomierno$¢ |  Eiiminacja
danych pomiarowych o pokrycia danych

3

Uzupetnianie serii
pomiarowych

v

Analiza serii
czasowych

Analiza
przestrzenna

(interpolacja)

Ryc. 123. Typowy przebieg analizy danych klimatologicznych. Doktadne objasnienia
w tekscie
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* sprawdzanie jednorodnosci i kompletnosci ciggéw pomiarowych dla
poszczegblnych stanowisk (punktéw). Stacje z danymi budzacymi watpli-
wosci i/lub z duzymi lukami w ciggach pomiarowych sa albo eliminowane
z analizowanej bazy, albo z uwagi na ,waznos¢” stanowiska stosuje sie roz-
norodne techniki statystyczno-matematycznego wyréwnywania i uzupel-
niania danych;

* obliczanie réznorodnych statystyk dla zweryfikowanych punktéw
pomiarowych;

* interpolacje uzyskanych statystyk na caly analizowany obszar.

Opisana wyzej procedura ma wiele zalet, ale takze dwie powazne wady.
Po pierwsze, w trakcie przygotowania materiatu eliminowana jest czes¢ po-
tencjalnie bardzo uzytecznych danych z punktéw o niekompletnych ciggach
pomiarowych i/lub z obszaré6w o duzym zageszczeniu stacji. Po drugie,
agregacja danych dla punktéw i interpolacja wylacznie parametréw staty-
stycznych, jak na przykiad srednie okresowe, powoduje, ze nieznana pozosta-
je zmienno$¢ czasowa struktury przestrzennej analizowanego parametru.
W wypadku wielu parametréw klimatycznych wystepuja powtarzalne ukla-
dy przestrzenne, zwigzane na przyklad z warunkami cyrkulacyjnymi, ktére
zazwyczaj pozostaja zamazane lub kompletnie nieczytelne, kiedy analiza
ogranicza sie do statystyk obliczanych dla miesiecy, sezonéw, lat, czy wieloleci.

W niniejszym opracowaniu przyjeto odmienna strategie analizy danych:
»najpierw interpolacja, p6Zniej agregacja” (ryc. 124). Jej podstawg jest wyko-
rzystanie wszystkich dostepnych punktowych danych w elementarnym

Dane pomiarowe

prze prze A
(interpo (interpo . praes prze : Angt
(interpol| . przes Ar A
(interpo (interpol przes przes Analiza
przestrzenna
(interpolacja) dla t,

Analiza statystyczna
(w tym serii czasowych)

Ryc. 124. Przebieg analizy danych klimatologicznych uwzgledniajacej wszystkie dostepne
wyniki pomiaréw oraz najpierw ich przestrzenng, a péznej czasowa synteze. Dokladne
objasnienia w tekscie
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kroku czasowym dla uzyskania obrazéw zmiennosci przestrzennej analizo-
wanego zjawiska. Zagregowane charakterystyki pola zostaja okreslone w
drugim etapie, na podstawie nie oryginalnych punktéw danych, ale albo
metodami GIS-u z rastrowych obrazéw etapowych, albo jako statystyki nie-
przestrzenne.

Aby moc zastosowac takie podejscie, najpierw nalezy jednak mie¢ pew-
nosc¢, ze zmiany rozmiaréw i struktury sieci pomiarowej zachodzgce pomie-
dzy kolejnymi terminami pomiaréw nie maja istotnego wplywu na jakos¢
uzyskiwanych wynikéw. Przeprowadzone przez Stacha i Tamulewicza ana-
lizy przestrzenne sum miesiecznych opadéw dla tego samego wielolecia
1956-1980 (2005a, 2005b, 2005¢c) wykazaly, ze zachodzace wéwczas wzgled-
nie niewielkie zmiany ilosci i rozmieszczenia danych pomiarowych nie
zmienialy w wyrazny sposéb dokladnosci uzyskanego rozkladu przestrzen-
nego zjawiska. Dokladno$¢ ta uzalezniona byta bowiem przede wszystkim
od specyfiki samego zjawiska w postaci lokalnej zmiennosci pola opadoéw,
wyrazonej poprzez statystyki najblizszego sgsiada (por. rozdz. V). Zrézni-
cowanie globalne sum opadéw, charakteryzowane na przyklad przez od-
chylenie standardowe, mialo znaczenie marginalne.

W cytowanych powyzej pracach wykonywano jednak ocene jedynie
wzgledem sum miesiecznych. Dane MSDO bedace podzbiorem komplet-
nych ciaggéw sum dobowych opadéw majg wyraznie odmienny charakter.
Nie majgc mozliwosci przeprowadzenia odpowiednich testow na zbiorach
sum dobowych opadéw, uznano za wystarczajace uzasadnienie wyzej po-
stawionej tezy dobrze udokumentowany przyklad z literatury. Sg nim wy-
niki analiz przeprowadzonych w trakcie eksperymentu zwanego Spatial
Interpolation Comparison 97 (SIC-97, Dubois i in. 2003). Celem tego przedsie-
wziecia bylto przetestowanie na jednym zbiorze danych opadowych estyma-
qji przestrzennych wykonanych za pomoca réznych metod interpolacyjnych
pod katem ich dokladnosci i przydatnosci do rutynowych ocen zagrozeri
skazeniami (szybkos¢ obliczen, stopienn komplikacji procedury, mozliwos¢
automatyzagji itp.). Jako przyktadowe dane postuzyty sumy dobowe opa-
déw z 8 maja 1986 roku, kiedy nad Szwajcaria przemieszczata sie chmura
radioaktywnych aerozoli pochodzaca z uszkodzonego reaktora elektrowni
atomowej w Czarnobylu na Ukrainie.

W ramach SIC-97 Dubois i Shibli (2003) przeprowadzili takze ocene
wplywu ilosci danych na jakos¢ uzyskiwanych wynikéw, wyrazona poprzez
pierwiastek sredniego bltedu kwadratowego (RMSE). Eksperyment polegat
na losowaniu z catego zbioru 467 danych podzbioréw od 25 do 300 punktéow
w kroku co 25. Na podstawie tych danych dokonywano estymacji metodami
IDW - odwrotnej wagi odleglosci (ang. inverse distance weighting), MQ -
funkcji multikwadratowych (ang. multiqguadratic function), OK - zwyklego
krigingu (ang. ordinary kriging), optymalizujac parametry obliczeri za pomo-
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cq kroswalidacji (Davis 1987, Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997, Wac-
kernagel 2003). W celu unikniecia przypadkowych wynikéw, losowanie
i obliczenia dla kazdej wielkosci podzbioru powtarzano 10 razy. Dla kazdej
z trzech metod tendencje RMSE byty identyczne. Po przekroczeniu 100, ko-
lejne przyrosty ilosci wykorzystywanych danych nie mialy juz istotnego
wplywu na wielkos$é bledu estymacji. Poniewaz optymalizacja parametréw
obliczert metoda kroswalidacji ma wade polegajaca na tym, ze te same dane
stuza do wykonania estymacji i oceny jej jakosci, przeprowadzono dodat-
kowy test. Uzyto do niego pozostale z losowania dane to jest 467 - N, gdzie
N oznacza wielko$¢ wylosowanej préby = 25, 50, 100, ...., 300. Tym razem
wartosc¢ bledu stabilizowata sie po przekroczeniu 275 danych.

Zeby ocenié¢ znaczenie przedstawionych powyzej wynikéw eksperymen-
tu numerycznego wykonanego w ramach SIC-97, trzeba bra¢ pod uwage
kilka czynnikow. Po pierwsze, eksperyment byt wykonany na jednym, kon-
kretnym zbiorze sum dobowych opadéw. Relacje te moga sie zmieniac
prawdopodobnie w znacznym zakresie w zaleznoéci od genezy i charakteru
opadéw. Po drugie, Szwajcaria jest znacznie mniejsza od Polski (tylko 41,3
tys. km?), ale w calosci gorzysto-wyzynna, co bardzo wplywa na zmiennos¢
przestrzenng opadéw. Poréwnujac zageszczenie sieci pomiarowej obu kra-
jow i przyjmujac 300 stanowisk w Szwajcarii jako poziom zapewniajacy sta-
bilne wyniki estymacji, mozna ocenia¢, ze dla Polski oznaczaloby to okoto
1200-1500 punktéw. Jest to, zdaniem autora, szacunek bardzo ostrozny,
a rzeczywista wartos¢ - nizsza.

2. Estymacja, symulacja i optymalizacja

Opis i modelowanie (por. rozdz. II1.2) struktury przestrzennej anali-
zowanej cechy rzadko stanowig gléwny cel prac wykorzystujacych metody
geostatystyki. Jest to zazwyczaj tylko etap, w ktérym zidentyfikowane i ma-
tematycznie okreSlone reguly zmiennosci przestrzennej sa nastepnie wyko-
rzystywane do estymacji, symulacji lub optymalizacji (ryc. 125). Takie mo-
tywy stanowily réwniez geneze niniejszej rozprawy, chociaz w dalszym
etapie, 0 czym wspomniano we wprowadzeniu (por. rozdz. 1), jej zakres zo-
stal ograniczony. Ponizej zostang w skrdécie oméwione te elementy wybranej
metodyki estymacji i symulacji pola prawdopodobieristwa MSDO>, ktére
mialy najwiekszy wplyw na sposéb rozwigzania problemu stanowiacego
istote niniejszej rozprawy - analizy i modelowania struktury przestrzennej
maksymalnych sum dobowych opadéw na terenie Polski.

5¢ Wyniki tych prac zostana opublikowane w osobnej rozprawie.
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struktury przestrzennej
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Ryec. 125. Schemat przebiegu pelnej analizy geostatystycznej. Elementy ujete w niniejszej
rozprawie zaznaczono szarym ttem. Szersze objasnienia w tekscie

Sednem geostatystyki jest problem estymacji wartosci cechy z w nie-
oprébowanej lokalizacji u. Dysponujemy w tym momencie zbiorem n po-
miaréw cechy z dokonanych w szeregu punktéw o znanych wspétrzednych
u,, czyli z(u,). Wykazuja one wszystkie pewien stopient autokorelacji prze-
strzennej. W wiekszosci metod interpolacyjnych owa nieznana, szacowana
wartoé¢ oblicza sie jako liniowa kombinacje z n(u,) sasiednich wynikéw
pomiaréw [30]:

2(u)= 2 A.2(u.) [30]
a=1

W geostatystyce nieznana warto$¢ z(u) jest interpretowana jako realiza-
gja funkcji losowej FL(u), ktéra jest w pelni charakteryzowana przez jej roz-
ktad prawdopodobiefistwa F(u;z) = Prob{Z(u) < z}. Wagi A, uwzgledniaja
odlegtos¢ lokalizacji danych od miejsca estymacji, ich przestrzenna konfigu-
racje (w tym ich potencjalne skupienia), a przede wszystkim ich przestrzen-
ng strukture okreslong poprzez model uzyskany na podstawie autokowa-
riancji empirycznej [2] (por. rozdz. II1.2.2). Uzyskuje sie je z rozwigzania
ukltadu (n(u,) + 1) réwnan liniowych, zwanych réwnaniami zwyklego kri-

gingu (ang. Ordinary Kriging = OK, [31]):
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> Agr(u,—u,)—u=y(u,-u) a=1...,n(u)
“ [31]

n(u)
> A, =1
p=1

gdzie u to mnoznik Lagrange’a konieczny ze wzgledu na ograniczenie wag
(sumowanie sie wag do jednosci).

Kriging daje w wigkszoséci wypadkéw znacznie lepsze efekty niz inne
metody estymacji (= interpolacji, Dubois i in. 2003, Dubois, Shibli 2003, Lam
1983, Weber, Englund 1992, 1994, Zimmerman i in. 1999), poniewaz jego al-
gorytm zawiera procedury minimalizacji bledéw i zapewnienia ich losowe-
go rozkladu (estymator jest nieobcigzony, co oznacza bilansowanie si¢ ble-
déw ujemnych i dodatnich).

W wielu zastosowaniach, zaréwno teoretycznych, jak i praktycznych,
rownie wazne jak ocena nieznanej, lokalnej (punktowej), wartosci analizo-
wanej cechy jest okreslenie niepewnosci tej oceny. Poza tym, zwykly kriging,
jak wiele innych metod interpolacyjnych, daje wyniki bedace optymalna es-
tymacja z punktu widzenia kryterium najmniejszych kwadratow. Czesto
jednakze, dla konkretnych potrzeb, niezbedny jest szacunek nieznanej war-
tosci dokonany wzgledem innych kryteriéw. Dlatego, w obrebie geostaty-
styki opracowano kilka metod umozliwiajacych, zamiast okreslenia jedynie
jednej ,,optymalnej” wartosci analizowanej cechy w nieoprébowanej lokali-
zacji, budowe kompletnych lokalnych modeli jej rozkladu (dystrybuanty). W
odniesieniu do danych MSDO takie podejécie ma dodatkowy, metodolo-
giczny aspekt. Ze wzgledu na nieciaglos¢ przestrzenna epizodéw opado-
wych i asynchroniczno$é MSDO, celem estymacji nie moze by¢ okreslenie
konkretnej wartosci, ale raczej prawdopodobieristwa jej wystapienia. Efek-
tem korficowym nie jest wowczas typowa mapa rastrowa czy izarytmiczna,
ale model pola prawdopodobienistwa, z ktérego mozemy zaleznie od po-
trzeb uzyskaé¢ dowolne przekroje (mapy dla okreslonych progéw prawdo-
podobieristwa) lub bardziej ztozone charakterystyki. Do wspomnianych wy-
zej metod geostatystycznych umozliwiajacych budowe kompletnych
lokalnych modeli rozkltadu estymowanej cechy naleza kriging multigaus-
sowski (ang. multigaussian kriging), kriging dysjunktywny (ang. disjunctive
kriging) oraz kriging wartosci kodowanych (ang. indicator kriging - IK), zwa-
ny czasem w polskiej literaturze tematu krigingiem wskaznikowym badz
indykatorowym (Zawadzki 2005). Sa one opisane i poréwnane w kilku naj-
wazniejszych podrecznikach teorii geostatystyki (Chiles, Delfiner 1999,
Goovaerts 1997, Webster, Oliver 2001), a takze w szeregu prac eksperymen-
talnych (Carr, Deng 1987, Goovaerts 2001, Lajaunie 1990, Lark, Ferguson
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2004, Moyeed, Papritz 1999, Papritz, Dubois 1999, Solow 1986). W ramach
projektu badawczego, ktérego czesciowym efektem jest niniejsza rozprawa,
zdecydowano sie zastosowac kriging danych kodowanych (IK). Decyzje te
podjeto analizujac bilans wad i zalet tej metodyki.

Wady krigingu wartosci kodowanych obejmuja (Christakos 2000, Deut-
sch, Journel 1998, Goovaerts 1997, Olea 1999):

* utrate czesci informacji ze wzgledu na dyskredytyzacje ciagtej dystry-
buanty empirycznej;

* pracochtonnoé¢ - koniecznoé¢ czasochlonnego budowania modelu
semiwariancji dla kazdej wartosci progowej; czesto wystepujace trudnosci w
okresleniu modeli dla wartosci bardzo niskich i bardzo wysokich zmuszaja
do subiektywnych decyzji, a te rodza watpliwosci co do optymalnosci uzy-
skanych estymacji;

* wykraczanie estymowanych prawdopodobienistw poza dopuszczalny
zakres (0, 1) oraz bledy w ich relacjach porzadkowych;

* arbitralnie przyjmowang metode interpolacji/ekstrapolacji uzyskanej
warunkowej dystrybuanty.

Zaletami krigingu wartosci kodowanych sa:

* potwierdzona w dziesigtkach zastosowan i testow metodycznych sku-
tecznosé;

* brak trudnych do weryfikacji zalozent dotyczacych rozkladu staty-
stycznego populacji (metoda nieparametryczna);

* ze zadna z alternatywnych metod nie jest wyraznie lepsza;

* fatwos¢ ich uzywania; alternatywne metody sg bardziej skomplikowa-
ne - bardziej ,podatne” na bledy metodyczne;

* fatwa mozliwos¢ uwzglednienia danych uzupetniajacych (,twardych”
i ,miekkich”);

* powszechna dostepnos¢ oprogramowania (Deutsch, Journel 1998, Mao,
Journel 1998, Pardo-Igtzquiza, Dowd 2005, Richmond 2002); na bazie pu-
blicznie dostepnego kodu komputerowego tradycyjnych metod estymacji
geostatystycznej (SK, OK) tatwo mozna samemu napisaé¢ program kompute-
rowy realizujacy obliczenia IK.

Istota metody IK jest najpierw budowa globalnego modelu niepewnosci
opartego na dystrybuancie empirycznej wyliczonej ze wszystkich danych
pomiarowych, a nastepnie jego lokalna modyfikacja na podstawie wektora
danych kodowanych z sasiadujacych z lokalizacja punktu estymacji stano-
wisk pomiarowych.

Na podstawie rozkladéw prawdopodobieristwa uzyskanych metoda
krigingu wartosci kodowanych obliczane sa takze dwie charakterystyki
ogolne: Srednia warto$¢ szacowanej dystrybuanty, zwana $rednig oczekiwa-
na (ang. E-type mean [32], ryc. 128) oraz wariancja warunkowa:
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gdzie zx, k = 1, ..., K to K przyjetych wartosci progowych, a zo = Zuin, zK+1
= Zmax to minimum i maksimum zakresu cechy z, ktére sa parametrami po-
dawanymi przez osobe wykonujaca obliczenia (operatora). Srednia warun-
kowa kazdej klasy (zx.1, z«] okreélona jako z, jest uzyskiwana na podstawie
procedury interpolacji, ktérej rodzaj i parametry sa rowniez specyfikowane
przez operatora.

Wszystkie metody estymacji oparte na regresji liniowej liczonej meto-
da najmniejszych kwadratow maja jednak istotng wade (tab. 28). Jest nig
zmienne lokalnie ,, wygladzanie” rozkladu statystycznego estymowanej ce-
chy. W kategoriach iloéciowych wada metod interpolacyjnych polega na
tym, Zze wygenerowany za ich pomoca model (powierzchnia opisana izoli-
niami) ma inng charakterystyke statystyczng (rozklad zmiennej/histogram)
i przestrzenna (semiwariogram) niz oryginalna prébka, na podstawie ktorej
powstal. Aby ten problem cho¢ czesciowo pokonaé, na gruncie geostatystyki
opracowano kilka metod symulacji przestrzennej, ktére honorujac dane po-
miarowe, umozliwiaja generowanie szeregu réwnie prawdopodobnych ob-
razow (modeli), w pelni zachowujacych charakterystyki rozkladu staty-
stycznego probki i strukture przestrzenng zjawiska (Deutsch, Journel 1998,
Goovaerts 1997, tab. 28). Daje to duze mozliwosci iloSciowej oceny niepew-
noéci dokonanych szacunkéw. Geostatystyczne metody estymacji daja

Tabela 28. Cechy i zastosowania estymacji oraz symulacji geostatystycznych

Estymacja (kriging)

Symulacja warunkowa

wiele realizacji (modeli , probabili-

Efekt obliczen jeden model ,, deterministyczny stycznych”)
PP honoruje dane, minimalizuje wa- honoruje dane, histogram, wario-
Wilasciwosci L Iy -
riancje bledu gram, gestos¢ spektralna i in.
tagodny (gladki), zwlaszcza wobec | bardzo zréznicowany, zwlaszcza
Obraz ,chaotycznego” modelu wariogra- | wobec ,chaotycznego” modelu wa-

mu

riogramu

Dane wynikowe

tendencja do tworzenia powierzchni
trendu z dala od danych; mozliwos¢
lokalizacji polozenia punktéw po-
miarowych

taka sama zmiennosc¢ obrazu w
kazdej czesci; niemoznosé odgad-
niecia lokalizacji punktéw pomia-
rowych

Zastosowania

tworzenie map izarytmicznych; es-
tymacja punktowa

modelowanie niejednorodnosci;
szacowanie niepewnosci; estymacja
obszarowa
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optymalne oceny (wraz z szacunkiem ich niepewnosci) wartosci analizowa-
nego parametru w punkcie, metody symulacji dla obszaréw (zlewni rzecz-
nych, regionow fizycznogeograficznych, jednostek administracyjnych itp.).
Istota symulacji geostatystycznych jest zastosowanie metodyki Monte Carlo
(prébkowania rozkladu statystycznego), ograniczonej poprzez uwzglednie-
nie danych pomiarowych i modelu struktury przestrzennej zjawiska. Z tego
wzgledu w nazwach poszczegdlnych procedur stosowany jest okreslnik
»~symulacja warunkowa” (ang. conditional simulation).

Réznice miedzy geostatystycznymi estymacjami a symulacjami w kon-
tekécie analizowanych danych przedstawiono na przykladzie rocznych
MSDO z roku 1976 (tab. 29, ryc. 126-128). Tabela 29 i rycina 126 pokazuja re-
lacje miedzy statystykami opisowymi i rozkladem danych empirycznych a
danymi modeli estymowanych i symulowanych. Zbiér estymacji ma znacza-
co mniejszy zakres niz oryginalne dane pomiarowe (wyzsze minimum i niz-
sze maksimum) i mniejsza zmiennos$¢ reprezentowany przez odchylenie
standardowe. Poréwnanie kwantyli rozkltadu (ryc. 126) wskazuje, ze esty-
macje generalnie zawyzaja wartosci mniejsze od $redniej i zanizajg od niej
wieksze. Brak dobrego odwzorowania charakterystyk zmiennosci cechy jest
szczegolnie dokuczliwy, jesli, jak to jest w tym przypadku, analizuje sie
zmienno$¢ przestrzenng wartoéci ekstremalnych, a nie przecietnych. Roz-
klad wartosci symulowanych jest praktycznie tych wad pozbawiony. Nie
odwzorowuja one jednak catkowicie wiernie odpowiednich charakterystyk
statystycznych danych pomiarowych, lecz jest to cecha raczej pozadana®.
Dane pomiarowe to przeciez niewielka préoba z calej populacji® i sa takze
obcigzone bledami®’, a wiec wyliczone z nich statystyki stanowia jedynie
przyblizenie. Zbyt Sciste ich honorowanie mogloby prowadzi¢ do falszywe-
go wyobrazenia o pewnosci i podobieristwie symulowanych wartosci. Row-
nie wazne sg réznice modeli estymowanych i symulowanych w ujeciu prze-
strzennym (ryc. 127 i 128). Semiwariogram uzyskany z préby danych
estymowanych rézni sie zasadniczo od wyjsciowego semiwariogramu empi-
rycznego - brakuje nuggetu, poczatkowy odcinek ma charakter parabolicz-
ny, semiwariancje wyliczone dla kazdego odstepu sa o polowe mniejsze. Es-
tymowany obraz jest zatem sztucznie wygladzony, tworzac mylne wrazenie
cigglosci przestrzennej analizowanej cechy. Daje to co prawda bardziej kla-
rowny, zgeneralizowany obraz zréznicowania geograficznego, ale nalezy
pamietaé, ze owa generalizacja nie jest jednolita. Zalezy ona bowiem od lo-

5% Odstepstwa dystrybuanty i semiwariogramu danych symulowanych od wartosci wyli-
czonych z oryginalnych pomiaréw nazywane s fluktuacjami ergodycznymi (ang. ergodic fluc-
tuations, Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997).

% Patrz przypis 10 (s. 39).

57 Patrz podrozdziat V.2 (s. 64).
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kalnej konfiguracji danych: wygladzanie jest minimalne w bezposrednim sa-
siedztwie lokalizacji pomiaréw, a zwieksza si¢ wraz ze wzrostem odlegtosci
punktu estymacji od stanowisk pomiarowych. Estymacje krigingowe sa za-
tem bardziej zr6znicowane na gesciej opréobowanych obszarach, mogac two-
rzy¢ pozorne struktury przestrzenne. Wygladzone mapy interpolowane nie
powinny by¢ zatem uzywane w tych zastosowaniach, gdzie koricowy wynik
jest czuly na obecnos$¢ wartosci ekstremalnych i na charakter ich ciggtosci
przestrzennej. Obrazy symulowane sg tych wad w znacznym stopniu po-
zbawione (ryc. 128). Semiwariogramy danych symulowanych oscyluja wo-
kot semiwariogramu wyliczonego z pomiaréw, a poczatkowa nieciggtosc
(nugget) jest wiernie odwzorowana (ryc. 127). Kazdy obraz symulowany jest
unikatowy, ale honorowanie danych pomiarowych powoduje, ze gléwne ce-
chy zmiennosci przestrzennej sa zachowane. Na mapach widoczna jest
»ziarnisto$¢”, wynikajaca z bezposredniego sasiedztwa wezloéw siatki o sil-
nie zr6znicowanych wartoéciach, co mozne by¢ interpretowane jako niecia-
glosci opadow wynikajace z ich ograniczonego zasiegu przestrzennego oraz
asynchronicznosci danych MSDO. To duza zaleta, ale nalezy pamietaé, ze
owa wlasciwosé¢ symulowanych map MSDO wynika z uzycia jednego, glo-
balnego modelu struktury przestrzennej, ktéry przy tak duzym obszarze
i tak genetycznie zmiennym zjawisku nie zawsze jest adekwatny lokalnie. W
miejscach wystepowania i dominacji szczegélnie rozlegtych opadéow fron-
talnych o tagodnej zmiennosci przestrzennej, symulowany obraz moze by¢
sztucznie zréznicowany. Rozwigzaniem tego problemu mogloby by¢ zasto-
sowanie lokalnych modeli, co w wypadku estymacji rzeczywiscie ma juz
miejsce (Haas 1990, Minasny i in. 2005, Whelan i in. 2001).

Tabela 29. Poréwnanie statystyk oryginalnego zbioru danych pomiarowych rocznych
MSDO z roku 1976 oraz wynikéw jego estymacji (Srednia oczekiwana IK: E-type mean)
i symulacji (trzy pierwsze realizacje) w siatce 1 na 1 km

Parametr Parameter 1976 dane | 1976 est. | 1976 sim. | 1976 sim. | 1976 sim.
/ data E-mean 01 02 03

Liczebnosé Count 2678 319114 | 319114 | 319114 | 319114
Minimum Minimum 13,0 16,5 13,0 13,0 13,0
1 kwartyl First quartile 25,1 27,4 24,6 24,6 24,6
Mediana Median 30,8 31,2 29,6 29,6 29,7
3 kwartyl Third quartile 39,4 37,1 37,4 37,2 37,6
Maksimum Maximum 166,1 109,0 166,1 166,1 166,1
Srednia Mean 34,61 33,71 33,44 33,31 33,40
Odch. stand. Standard deviation 14,389 10,199 14,125 13,917 13,720
Skos$nosé Skewness 2,040 2,363 2,406 2,381 2,190
Kurtoza Kurtosis 9,918 11,592 12,539 12,416 10,880
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Ryc. 126. Poréwnanie kwartyli (0,001, 0,005, 0,01, 0,02, 0,03, ..., 0,97, 0,98, 0,99, 0,995,

0,999) rozktadu danych empirycznych rocznych MSDO z roku 1976 z (a) wynikami jego

estymacji (Srednia oczekiwana IK: E-type mean) i (b) symulacji (trzy pierwsze realizacje)
w siatce 1 na 1 km

Podsumowujac, mimo ze najbardziej dokladne szacunki wartosci punk-
towych uzyskuje sie¢ metodami estymacji, do ilustracji rozwazan na temat
zmiennosci struktury przestrzennej w ujeciu obszarowym najlepiej nadaja
sie obrazy symulowane. Z tego wzgledu byly one wykorzystywane w roz-
dziale VI niniejszej rozprawy.

Ostatnim, cho¢ niemniej waznym, zastosowaniem geostatystyki jest
optymalizacja préobkowania. Intuicyjnie wiadomo, ze stopieni pozadanego
zageszczenia pomiaréw powinien by¢ funkcja zmiennosci czasowej i/lub
przestrzennej mierzonego zjawiska. Tam i wtedy gdzie/kiedy zmiennosc¢
jest niewielka, pomiar6w moze by¢ malo, gdy za$ co$ zmienia sie szybko
i na nieduzym obszarze, powinniémy sie¢ pomiarowa zagesci¢ i zwiekszy¢
ich frekwencje. Geostatystyka oferuje szerokie spektrum narzedzi umozli-
wiajacych optymalizacje probkowania przy zakladanym stosunku kosztow
do efektéw i danym zbiorze lokalizacji potencjalnych obiektéw badan (Par-
do-Igtizquiza, Dowd 2005, van Groeningen i in. 1997, 1999).
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Ryc. 127. Poréwnanie semiwariogramu empirycznego (a) i jego modelu (b) danych po-
miarowych rocznych MSDO z roku 1976 z semiwariogramami empirycznymi (c) estymacji
(Srednia oczekiwana IK: E-type mean) i (d) symulacji (trzy pierwsze realizacje). Semiwa-

riogramy (c) i (d) wyliczono dla 2700 danych pobranych losowo z siatki o rozdzielczosci
1na1km (319 114 weziéw)

Najczesciej stosowane metody symulacji przestrzennej, tak zwane , se-
kwencyjne” (ang. sequential simulation), maja istotng stabos¢, ktéra dyskwali-
fikowata je do zastosowania w niniejszej pracy. Nie mozna bowiem, albo
z duzymi , problemami”, z ich pomocg w wiarygodny sposéb odwzorowy-
wac struktur wielkoskalowych symulowanego zjawiska (Deutsch, Journel
1998, Goovaerts 1997). MSDO sa za$ efektem kilku proceséw dziatajacych
w réznych skalach przestrzennych: opadéw konwekcyjnych, frontalnych
i orograficznych. Symulacje metodami sekwencyjnymi sa takze dos¢ czaso-
chtonne, co przy 325 zbiorach danych jest bardzo istotne (300 zbioréw mie-
siecznych i 25 rocznych MSD z lat 1956-1980). Zdecydowano sie zatem sko-
rzysta¢ z algorytmu symulacji pola prawdopodobieristwa (ang. p-field
simulation, Srivastava 1992, Froidevaux 1993), ktéry wyzej wymienionych
wad jest pozbawiony. Inicjalne pole prawdopodobieristwa o strukturze
przestrzennej zgodnej z modelem semiwariogramu analizowanego zbioru
danych generowano za pomoca bardzo szybkiej, bezwarunkowej symulacji
spektralnej (Yao 1998a, 1998b). Wartosci wszystkich wezléw siatki symula-
cyjnej byly nastepnie jednoczeénie losowane z odpowiednich warunkowych
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kumulacyjnych funkcji rozkladu prawdopodobieristwa (ang. conditional cu-
mulative distribution function - ccdf), uzyskanych za pomoca metody krigingu
wartosci kodowanych.

Kompletny schemat wykonywanych obliczeni struktury przestrzennej, es-
tymagji i symulacji MSDO przedstawiono na rycinie 129. Zaznaczono na nim,
jaka czes¢ calego projektu badawczego zostala wykorzystana w niniejszej
rozprawie. Normalizacje zmiennych oraz obliczenia i modelowanie semiwa-
riancji wykonano za pomoca programu ISATIS (Bleineés i in. 2006), natomiast
pozostala czeé¢ procedury - korzystajac z programu IKSIM (Ying 2000).
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Ryec. 128. Estymowana ($rednia oczekiwana IK: E-type mean) i symulowana w siatce 1 na
1 km (trzy pierwsze realizacje) zmiennos¢ pola rocznych MSDO wyrazonych w mm
w roku 1976
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Ryc. 129. Schemat catej procedury analizy i modelowania struktury przestrzennej oraz
estymacji i symulacji pola prawdopodobieristwa MSDO dla pojedynczego zbioru danych
miesiecznych lub rocznych. Operacje opcjonalne zaznaczono linig przerywana. Kroki

uwzglednione w niniejszej pracy zaznaczono szarym tlem

Decyzje o zastosowanej metodyce estymacji i symulacji pola prawdopo-

dobieristwa MSDO pociagnety za soba istotne konsekwencje w zakresie spo-
sobu analizy i modelowania ich struktury przestrzennej.
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W szczego6lnosci, uzycie do estymacji pola prawdopodobieristwa MSDO
krigingu danych kodowanych spowodowato konieczno$¢ kodowania binar-
nego danych wzgledem takiej ilosci progéw, ktéra w zadowalajaco doktad-
ny sposéb pozwoli modelowac lokalne dystrybuanty. Z danych binarnych
dla kazdej wartosci progowej obliczane byly semiwariogramy empiryczne,
do ktorych nastepnie dopasowywano modele. Ta $ciezka metodyczna, cho¢
skomplikowana i czasochtonna, data unikatowa mozliwoé¢ analizy zrézni-
cowania struktury przestrzennej MSDO w réznych klasach ich wysokosci.

Inicjalne bezwarunkowe pole prawdopodobieristwa, uzywane przy sy-
mulacji metodg p-pola, bylo generowane w przestrzeni danych znormali-
zowanych. Wymagalo to opracowania modeli konwersji poszczegdlnych
podzbioréw MSDO do postaci standardowego rozkladu normalnego, a na-
stepnie wyliczenie z nich empirycznych miar struktury przestrzennej i opra-
cowanie ich matematycznych modeli. Jak szczegétowo opisano w dodatku
X.4, to pozornie kolejne ,utrudnienie” metodyczne miato dwie istotne zale-
ty. Po pierwsze - umozliwialo bezposrednie poréwnywanie semiwariogra-
moéw poszczegdlnych zbiorow MSDO, a po drugie - na etapie modelowania
redukowato destrukcyjny wptyw danych anomalnych, nie zmieniajac w za-
den spos6b autentycznych prawidtowosci autokorelacji przestrzennej anali-
zowanych danych.

3. Anizotropia struktury przestrzennej MSDO

Podobiefistwo/zr6znicowanie zmienia si¢ w przestrzeni nie tylko
wraz z odlegloscia, ale takze najczesciej rowniez z kierunkiem. Wtasciwos¢
ta jest nazywana anizotropia struktury przestrzennej (Goovaerts 1997, Grin-
garten, Deutsch 2001, Olea 2006). Wyrdznia sie dwie jej odmiany:

* geometryczng, kiedy semiwariogramy kierunkowe maja taki sam
ksztalt i wariancje progowa, a réznia sie zasiegiem; réza zasiegéw dla po-
szczegodlnych kierunkéw tworzy ksztalt elipsy;

* strefowg, kiedy semiwariogramy dla poszczegélnych kierunkéw réz-
nig sie wariancja progowa.

Czesto spotykane sa takze kombinacje obu typow.

Charakter anizotropii identyfikuje si¢ na podstawie tzw. powierzchni
semiwariogramu (ang. semivariogram surface, Deutsch, Journel 1998, Panna-
tier 1996, ryc. 130 i 131). Oblicza sie ja dla ustalonej siatki przedzialéw odle-
glosdci i kierunku - najczesciej w ukladzie wspétrzednych prostokatnych?s.

%8 Kierunek definiuje si¢ poprzez podanie wielkosci wspétrzednych XiY (tangens kata).
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Poniewaz y(h) = y(-h), powierzchnia taka jest w kazdym kierunku syme-
tryczna wzgledem poczatku ukladu. Jesli analizowana cecha wykazuje iden-
tyczny spadek podobienistwa w kazdym kierunku (struktura izotropowa)
i ustalong wariancje progowsa, to geometrycznym tego obrazem jest plasz-
czyzna o ksztalcie symetrycznego ,lejka” z kolnierzem (ryc. 130A). Jego
przekr6j w kazdej plaszczyznie rownolegtej do osi odlegtosci jest okregiem.
Kiedy izotropowy semiwariogram ma charakter zagniezdzony (zlozony),
wowczas odzwierciedla sie to, oczywiscie, w ksztalcie lejka, w postaci seg-
mentéw o réznym nachyleniu (ryc. 130B).

Ryec. 130. Schemat powierzchni modeli semiwariancji prostych (A) i ztozonych (B) przy

izotropowej autokorelacji danych: a - mapa rastrowa w projekgji plaskiej, b, ¢, d - obraz

w rzucie perspektywicznym, odpowiednio: mapa rastrowa, izoliniowa i siatkowy model
trojwymiarowy
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Ryc. 131. Schemat powierzchni zlozonych modeli semiwariancji anizotropowych przy

geometrycznym (A) i geometryczno-strefowym (B) typie anizotropii: a - mapa rastrowa

w projekcji plaskiej, b, ¢, d - obraz w rzucie perspektywicznym, odpowiednio: mapa
rastrowa, izoliniowa i siatkowy model tr6jwymiarowy

Przy anizotropii geometrycznej ,lejek” jest sptaszczony - ma w kazdej
plaszczyznie rownoleglej do osi odlegtosci przekréj elipsy. Kazdy element®
anizotropowego semiwariogramu zlozonego moze mie¢ inny kierunek i sto-
sunek anizotropii - elipsy beda sie wtedy rézni¢ orientacja i mimosrodem
(ryc. 131A). Kiedy semiwariogramy kierunkowe réznia sie wariancja pro-
gowy, lecz maja ten sam zasieg (anizotropia strefowa), wtedy kotnierz lejka
niepodobieristwa nie stanowi plaszczyzny réwnoleglej od osi odlegltosci,
lecz tworzy sfalowana powierzchnie o ksztalcie siodla, a jego przekroje sa
okregami. Najbardziej skomplikowany ksztalt wystepuje przy zlozonej ani-
zotropii geometryczno-strefowej - lejek ma segmenty réznigce sie kierun-
kiem i/lub stopniem splaszczenia oraz sfalowany kotnierz (ryc. 131B). Dla

% Poza skladowa nuggetowa.
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uproszczenia powierzchnie semiwariogramu przedstawia sie najczesciej na
plaszczyznie w postaci mapy izoliniowej lub pikselowej (rastrowej). W tej
drugiej kolorem lub natezeniem szarosci obrazuje sie warto$¢ semiwariancji
dla danego przedzialu odleglosci wzdtuz osi XiY.

-200000 -100000 0 100000 200000

e

! oy L . X
-200000 -100000 0 100000 200000 -200000 -100000 0 100000 200000

Ryc. 132. Powierzchnie (mapy) semiwariograméw dla lat 1956-1967. Zakres wartosci
przedstawionych na kazdej mapie jest r6zny. Kazdy piksel ma 4 na 4 km. Szczegélowe
objasnienia w tekscie
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Jedna z najistotniejszych decyzji metodologicznych, jaka musiano pod-
ja¢, dotyczyla uwzgledniania lub pominiecia anizotropii przy analizie struk-
tury przestrzennej MSDO. Indywidualne opady wykazuja najczesciej bardzo
silng anizotropie (stosunek zasiegéw zblizony lub mniejszy niz 0,5), a jej
azymut zwigzany jest z kierunkiem adwekcji mas powietrza (Bacchi, Kotte-
goda 1995, Berne i in. 2006, Moszkowicz 2000). Wraz ze wzrostem diugosci
czasu kumulacji opadéw (doba, dekada, miesiac, rok), i powierzchni anali-
zowanego obszaru, maleje rola pojedynczych opadéw, a pojawia sie i zaczy-
na dominowaé¢ wplyw kierunkéw oraz natezenia ogélnej cyrkulacji strefo-
wej. Takiej prawidlowosci mozna sie spodziewaé prowadzac analize
»pelnych” serii pomiarowych. Dane MSDO réwniez w tym kontekscie sa
specyficzne. Miesieczne i roczne MSDO to polaczone, bardzo zmienne pod
wzgledem proporcji w stosunku do catosci, podzbiory wielu sum dobowych
zarejestrowanych na obszarze Polski w réznych terminach. Kazdy z tych
opadow charakteryzowal sie odmienng anizotropia wynikajaca z jego gene-
zy i przebiegu. Mozna bylo sie spodziewa¢, ze bedzie to skutkowato, szcze-
golnie w wypadku MSDO rocznych, wystepowaniem malo zréznicowanej
,mieszaniny”. Z drugiej strony, losowy charakter wysokich opadéw mogt
spowodowad, ze w przypadku danych miesiecznych pojedynczy, silnie ani-
zotropowy, opad zanotowany w wielu stanowiskach zdominuje obraz
struktury przestrzennej uzyskany dla catej Polski. Wszystko to przemawiato
za pominieciem w analizie aspektu zréznicowania kierunkowego MSDO.

Potwierdzeniem powyzszych spekulacji sa mapy rastrowe powierzchni
semiwariograméw wykonane dla wszystkich rocznych MSDO oraz mie-
siecznych z jednego przykladowego roku z analizowanego wielolecia (ryc.
132-134). Wartoéci semiwariancji obliczono dla 100 odstepéw po 4 km
wzdluz osi W - E (X) i N - S (Y). Kazda warto$¢ semiwariancji w komoérce
mapy jest srednig z okoto 50-510 par danych®. Przecietna liczba par, z kto-
rych obliczona byta warto$¢ semiwariancji przekraczata 100, co zapewnia
dostateczny poziom reprezentatywnosci statystycznej (Webster, Oliver
1992). W zastosowanej standardowej, teczowej palecie barw kolorem niebie-
skim zaznaczono niskie wartosci semiwariancji, a wiec wysokie podobien-
stwo danych, kolorem czerwonym - maksymalne jej wartosci, czyli naj-
mniejsze podobieristwo.

Anizotropia struktury przestrzennej rocznych MSDO (ryc. 132 i 133) w 9
latach z analizowanego wielolecia w ogole sie nie zaznacza (lata 1957, 1959,
1960, 1963, 1965, 1967, 1969, 1974, 1975), a w kolejnych 9 jest bardzo stabo za-
rysowana (lata 1958, 1962, 1966, 1968, 1971, 1972, 1973, 1976, 1977). W po-
zostatych 7 (lata 1956, 1961, 1964, 1970, 1978, 1979, 1980) jest lepiej wido-
czna, ale ma raczej charakter mocno , rozmazany”, $wiadczac o zlozonym,

60 Z wyjatkiem komorki centralnej, w ktorej zawsze bylo ponad 2000 par.
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Ryc. 133. Powierzchnie (mapy) semiwariograméw dla lat 1968-1980. Zakres wartosci
przedstawionych na kazdej mapie jest rézny. Kazdy piksel ma 4 na 4 km. Szczegétowe
objasnienia w tekscie
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Ryc. 134. Powierzchnie (mapy) semiwariancji dla poszczegdlnych miesiecy roku 1977.
Zakres wartosci przedstawionych na kazdej mapie jest rézny. Kazdy piksel ma 4 na 4 km.
Szczegolowe objasnienia w tekscie

heterogenicznym charakterze analizowanego pola. Wyraznie jednak domi-
nuja uklady potudnikowe NW - SE (lata 1961, 1964, 1979, 1978, 1979, 1980).
W drugiej grupie lat anizotropia ma gléwnie charakter geometryczny,
w trzeciej za$ - geometryczno-strefowy.
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Na mapach semiwariograméw miesiecznych MSDO z roku 1977 obraz
jest nieco inny (ryc. 134). Na wiekszosci z nich anizotropia zaznacza sie bar-
dzo wyraznie, ale ma zazwyczaj charakter , przecinajacych” sie elips (anizo-
tropia geometryczna) badz paséw (anizotropia strefowa). Swiadczy to o wy-
stepowaniu o obrebie analizowanego obszaru podzbioré6w danych
pomiarowych o réznym ukierunkowaniu rozkladu zmierzonych MSDO
iréznym zasiegu. Jedynie w lutym 1977 rozklad przestrzenny maksymal-
nych opadéw dobowych charakteryzowal sie silng i w miare jednorodna
anizotropia strefowa. Przyklad losowo wybranego z calego wielolecia roku
potwierdza przypuszczenie o skomplikowanym charakterze kierunkowych
relacji podobieristwa miesiecznych MSDO, wynikajacym z ich niesynchro-
nicznosci i ograniczonego, do nieduzej czesci terytorium Polski, zasiegu.

Nie mozna réwniez poming¢ bardzo waznego wzgledu praktycznego.
Ole obliczanie empirycznych kierunkowych miar struktury przestrzennej
nie jest specjalnie klopotliwe i nie wydluzytoby w sposéb znaczacy czasu
pracy, to etap modelowania bylby radykalnie odmienny. Tworzenie, za po-
moca stosowanej w niniejszej rozprawie metody poétautomatycznej (por.
podrozdz. I11.2.5.3 - 1I1.2.5.6), ztozonego modelu anizotropowego trwa kilka
razy dluzej niz modelu izotropowego. Poniewaz w sumie wykonano 4550
modeli izotropowych i zajeto to ponad p6t roku bardzo intensywnej pra-
cy, uwzglednienie anizotropii uniemozliwitoby zakonczenie opracowania w
okresie wynikajacym z realizowanego projektu badawczego. Problem ten
wymaga jednak dalszej uwagi i bedzie tematem osobnego opracowania przy
zastosowaniu odmiennej, nieparametrycznej metodyki (Yao, Journel 1998,
Ma, Yao 2001).

4. Normalizacja danych

4.1. Ogoblna charakterystyka procedur normalizacji danych
wykorzystywanych w geostatystyce

Istotnym etapem procedury symulacji metoda pola prawdopodobien-
stwa (ang. p-field)?! byla normalizacja danych. Uzywane one byly do opra-
cowania modelu struktury przestrzennej symulowanego zjawiska (patrz
rozdz. 1I1.2.5.7 i VI). Model ten byt nastepnie wykorzystany do wygenero-
wania inicjalnego, bezwarunkowego pola prawdopodobieristwa¢2. Prze-

¢l Element ten, jak wspomniano we wprowadzeniu (rozdz. I) i oméwieniu metodyki
(rozdz. 1I1.2, dodatek X.2), zostanie zaprezentowany w odrebnej publikacji.

62 Bezwarunkowa symulacja przestrzenna oparta jest jedynie na modelu struktury prze-
strzennej analizowanej cechy. Nie sa brane pod uwage wyniki ewentualnych pomiaréw.
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strzennie skorelowane liczby losowe byly potrzebne do prébkowania uzy-
skanych metoda krigingu wartosci kodowanych warunkowych krzywych
rozkladu prawdopodobienistwa (patrz dodatek X.2). Taka procedura za-
pewniata uzyskanie dwéch warunkéw nakladanych na wszystkie metody
symulacji przestrzennej: a) zapewnienie zgodnosci rozkladu statystycznego
danych symulowanych i empirycznych; b) zapewnienie zgodnosci struktury
przestrzennej danych symulowanych i empirycznych. Normalizacja danych
ma jednak w geostatystyce znacznie szersze zastosowania niz tylko w kon-
tekscie wykorzystywanej w niniejszej pracy metodyki (Chilés, Delfiner 1999,
Goovaerts 1997). Nie nalezy jej myli¢ ze standaryzacja i/lub normalizacjag w
sensie statystycznym (StatSoft Inc., 2004). W naukach o Ziemi zmienne po-
miarowe wykazuja czesto asymetryczny rozklad z niewielka iloécig bardzo
duzych wartosci (skosnos¢ dodatnia, ryc. 138A). W wielu procedurach geo-
statystycznych wymagane jest jednakze, albo bardzo korzystne, aby prze-
twarzane dane mialy rozklad normalny. Normalizacja danych to nieliniowa
odwracalna transformacja jakiejkolwiek cigglej skumulowanej funkcji roz-
kladu (ang. cumulative distribution functon = cdf) w standaryzowany rozklad
gaussowski o Sredniej réwnej zero i odchyleniu standardowym réwnym je-
den%. Odwracalnos¢ transformacji zaklada mozliwos$¢ uzyskania z powro-
tem z danych znormalizowanych oryginalnego, nieobciagzonego cdfo4.

W geostatystyce stosowane sa3 w praktyce dwa sposoby normalizacji da-
nych: nieparametryczny i parametryczny. Dajg one w zasadzie wyniki row-
nowazne. Metoda nieparametryczna, zwana najczesciej normal score trans-
form (Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997, Olea 1999), polega na prostym,
»graficznym” przekodowaniu kwantyli empirycznego rozkladu posiada-
nych danych na odpowiednie kwantyle standaryzowanego rozkladu nor-
malnego. Zachowana tablica przekodowania umozliwia dokonanie w razie
potrzeby transformacji odwrotnej. Taki spos6b normalizacji danych jest do-
stepny w pakiecie GSLIB (Deutsch, Journel 1998). Stabosciag metody niepa-
rametrycznej jest koniecznos$é osobnego przeprowadzenia wygladzania roz-
ktadu empirycznego, kiedy prébka jest zbyt mata i/lub ze wzgledu na duze
bledy pomiarowe jest on bardzo chaotyczny (szczegélnie przy ogonach roz-
kladu). Parametryczna alternatywa jest tej wady pozbawiona. Wygladzanie
rozkltadu empirycznego jest jej integralng skladowsq. Z tego wzgledu wiasnie
ona zostala uzyta w niniejszym opracowaniu.

6 W ujeciu bardziej ogélnym, transformacje jakiegokolwiek ciaglego cdf w dowolny inny
cdf.

64, Normalizacje” prawoskosnych danych bardzo czesto uzyskuje sie przez logarytmowa-
nie. Rzadko jednak jest to procedura w pelni skuteczna, to jest catkowicie ,likwidujgca” sko-
$noé¢. Poza tym, ma dwie powazne wady: a) moze by¢ zastosowana jedynie do danych do-
datnich (wymaga przeskalowania wartosci, jeéli s3 w nich réwne lub mniejsze od zera);
b) transformacja odwrotna (antylogarytmowanie) jest obciazona (Goovaerts 1997).
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4.2. Normalizacja parametryczna
z uzyciem wielomiané6w Hermite

Normalizacja parametryczna zwana jest czesto w literaturze ,anamor-
foza gaussowska” (ang. Gaussian anamorphosis, Chilés, Delfiner 1999, Web-
ster, Oliver 2001, Wackernagel 2003). Dokonuje sie ona z uzyciem serii wie-
lomianéw Hermite (Weisstein 2006). Punktem wyjscia jest che¢ znalezienia
takiej funkcji @, ktéra umozliwitaby transformacje dowolnego rozkladu em-
pirycznego Z(x) w standardowy rozklad normalny Y(x):

Y(X)=@[Z(x)] [33]

Jej odwrotnos¢ z kolei @1 umozliwia dokonanie konwersji w druga stro-
ne:

Z(x)=@™[Y(x)] [34]

Wz6r na funkcje gestosci prawdopodobienstwa standardowego rozkla-
du normalnego jest nastepujacy:

1 2
a(y) =Eexp(—y7j [35]

Wielomiany Hermite sa powigzane z powyzsza funkcja i moga by¢
przedstawione w postaci:

__ 1 d'(y)
Hk(y)—mg(y)' dy*

gdzie k jest stopniem wielomianu mogacym przybra¢ wartosci 0, 1, 2, ....,
a 1/~/k!- wspotezynnikiem standaryzacji. Dwa pierwsze wielomiany Her-
mite, to jest dla k = 01k =1 sa nastepujace:

[36]

Ho(y)=1 [37]

H,(y)=-y, [38]

i dlatego wielomiany wyzszego stopnia stosuja sie do zasady rekurencyjnej:
1 k-1

Hk(y):_Wka-l(y)_ THk—Z(y)‘ [39]

Tak wiec, wielomiany te moga by¢ dla standardowego rozkladu nor-
malnego obliczane do dowolnego stopnia.

263



Wielomiany Hermite sa ortogonalne w odniesieniu do funkcji wazacej
exp(-y2/2) w przedziale od - co do + . Sg one zatem niezaleznymi sktadni-
kami rozkladu normalnego o ciagle rosnacej, wraz ze stopniem wielomianu,
ztozonosci. Praktycznie kazda funkcja Y(x) moze by¢ przedstawiona jako ich
suma:

FAY (X)) = foHo {Y ()} + fH {Y ()} + f,H, {Y (x)}+..., [40]

a poniewaz wielomiany Hermite sg ortogonalne:

) [41]
_ %“ RE[H, {Y ()} Hi {Y ()} ]

fi

Pozwala to obliczy¢ wspotczynniki ¢ funkcji @[Y(x)] z réwnania [33] jako:

Z(x)=o[Y(x)]
=g Ho {Y ()} + 4 H, {Y (X)}+ g, H, {Y (x)} +... [42]

= 2H, Y ()

Transformacja dokonana z uzyciem wielomianéw Hermite jest oczywi-
Scie w pelni odwracalna [wzoér 34], co oznacza, ze wyniki obliczeri na da-
nych znormalizowanych moga by¢ w kazdym momencie przekonwertowa-
ne do oryginalnej skali pomiarowej.

Szczegoly algorytmu wyznaczania wspétczynnikéw wielomianéw Her-
mite opisane sg przez Webstera i Oliver (2001) oraz Wackernagla (2003). W
niniejszym opracowaniu anamorfoze gaussowska wykonano w programie
ISATIS (Bleines i in. 2007). Modelowanie anamorfozy rozpoczyna sie od
konstrukcji dyskretnej krzywej rozktadu danych surowych (pomiarowych,
ryc. 135). Uzytkownik ma mozliwo$¢ modyfikowania ksztattu modelu na je-
go krawedziach poprzez podanie wartosci 2 punktéw kontrolnych (A i B na
ryc. 135). Ta opcja ma znaczenie tylko wtedy, kiedy liczba pomiaréw jest
niewielka. Poza tym, mozna poda¢ interwal danych pomiarowych (ang. Au-
thorized Interval on the Raw Variable), zdefiniowany jako réznica pomiedzy
wartoscig minimum Zamin 1 maksimum Zamax, oraz rzad rozwiniecia wielo-
mianéw Hermite (liczba wielomianéw). Domys$lnymi wartosciami interwalu
sg minimum i maksimum danych empirycznych. Przy takiej konfiguracji
dwa wymienione wyzej punkty kontrolne nie powoduja zmiany krzywej
empiryczne;.
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Ryc. 135. Usytuowanie dwoéch punktéw kontrolnych anamorfozy gaussowskiej z uzyciem
wielomianéw Hermite (Bleines i in. 2007). Szersze objasnienia w tekscie

Po zdefiniowaniu warunkéw anamorfozy dyskretnej program oblicza
wspotczynniki y; rozwiniecia wielomianéw Hermite. Wykreslana jest krzy-
wa i obliczany , praktyczny” oraz ,absolutny interwat definicji” (ang. Prac-
tical Interval of Definition, Absolute Interval of Definition, ryc. 136). Stad, wia-
domo, ze granicami:

* ,praktycznego interwalu definicji” sa punkty [Ypmin, ZPmin] 1 [YPmax
Zpmax] (ryc. 136). Sa to miejsca, gdzie modelowana krzywa przecina gérny
i dolny kres interwalu danych pomiarowych (Zamin, Zamax) lub punkty, w kto-
rych wartos¢ na krzywej empirycznej nie zmienia si¢ przy zmianach Y;

* ,absolutnego interwalu definicji” sa punkty [Yamin, Zamin] i [Yamax, Za-
max] (ryc. 136). Zlokalizowane sa one na przecieciu modelowanej krzywej
z horyzontalnymi liniami okreslajagcymi interwal danych pomiarowych.
Wartosci generowane przez funkcje anamorfozy poza , absolutnym interwa-
tem definicji” nie powinny by¢ w zadnym przypadku uwzgledniane. Krzy-
wa wykazuje bowiem tam najczeSciej chaotyczne fluktuacje (ryc. 136 i 137).
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Dane surowe - (Z) - Raw values

Dane znormalizowane - (Y) - Normal scores

Ryc. 136. Schemat okreslajacy ,praktyczny” i ,absolutny interwal definicji” modelu
anamorfozy gaussowskiej (Bleineés i in. 2007). Dokladny opis w tekscie

Moze to stanowic istotne ograniczenie w sytuacji, kiedy symulowane w
przestrzeni danych znormalizowanych wartosci wykraczaja poza , absolut-
ny interwat definicji”. Préoba konwersji do oryginalnej skali pomiarowej daje
wtedy nierealistyczne wyniki. Istnieje jednak podawane przez Wackernagla
(2003) proste rozwigzanie tego problemu.

W praktycznej realizacji anamorfoza jest zdefiniowana jako funkcja Y:
Z(x) = @[Y(x)] (czyli odwrotnie niz we wzorach [33] i [34]), wiec aby doko-
na¢ transformacji danych surowych w gaussowskie, nalezy dokonac¢ jej in-
wersji do postaci Y(x) = @1[Z(x)]. W programie ISATIS mozna dokona¢ tego
trzema sposobami (Bleines i in. 2007), z ktérych zalecana jest inwersja na ba-
zie frekwencji (ang. frequency inversion). Na poczatek program sortuje warto-
Sci pomiarowe. Dla kazdej probki FC;, poczynajac od najmniejszej, obliczana
jest skumulowana frekwencja [43]:

FC, =FC,_ +W, [43]
Zmienna wazaca W, jest podawana przez operatora lub obliczana jako

Wi = 1/N. Dzigki temu dwie prébki o identycznych wartoéciach empirycz-
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nych beda mialy inne skumulowane frekwencje. Finalne obliczenie danej
znormalizowanej polega na wyznaczeniu $redniej arytmetycznej dwéch ko-
lejnych wyrazow szeregu:

@™ (FC,)+@™(FC,
Yi — ( |) ( |—1) [44]

2

Konsekwentnie zatem dwie identyczne dane pomiarowe beda mialy
odmienne wartosci znormalizowane.

4.3. Przyklad normalizacji danych MSDO

Do zilustrowania zagadnienia normalizacji danych uzyto zbioru
miesiecznych MSDO z lipca 1976. Charakteryzowaly si¢ one typowym
skoénym rozkladem, z wysoka koncentracja wartosci niskich i érednich
(62,3% w przedziale 10-30 mm) i maksimum 166,1 mm (ryc. 138A, tab. 30).
Anamorfoze przeprowadzono postugujac sie standardowym ustawieniem
opcji, to jest z interwatem danych pomiarowych (ang. Authorized Interval
on the Raw Variable) zgodnym z rzeczywistymi (empirycznymi) warto-
$ciami minimum i maksiméw analizowanego zbioru danych. Przyjeto
rowniez 30 rzad rozwiniecia wielomianéw Hermite, zalecany, w progra-
mie ISATIS, jako najlepszy w wiekszosci przypadkow. W praktyce opty-
malne rozwigzanie mieéci sie zazwyczaj w zakresie 15-50 rzedu (Wacker-
nagel 2003). Mozliwe jest iteracyjne poszukiwanie najlepszego wariantu,
lecz nie ma to duzego wplywu na jakos¢ transformacji, a w znaczacy spo-
sob wydluza obliczenia. Uzyskane znormalizowane cdf (ryc. 137) rozciaga
sie w przedziale od -3,43 do +3,43. Dopasowanie modelu do danych empi-
rycznych, do granicy okoto 90 mm, jest prawie idealne. Powyzej nieciagte,
~schodkowe” cdf empiryczne zostalo przez funkcje anamorfozy wygla-
dzone.

O skutecznoéci transformacji $wiadczy nie tylko uzyskanie zbioru da-
nych o $redniej réwnej zero i odchyleniu standardowym réwnym jeden
oraz symetrycznego histogramu (ryc. 138B, tab. 30). Bardziej wymowne sa
inne charakterystyki iloéciowe - skosnos¢, ktéra w wyjéciowej probce MSDO
z lipca 1976 wynosita 1,905 po transformacji réwna sie doktadnie 0. Kurtoza
zmniejszyla sie z 5,874 w oryginalnym zbiorze danych do -0,021. Prawdo-
podobienistwo normalnosci rozktadu oszacowane z pomoca testu Shapiro-
-Wilka wynosito dla wyjéciowych danych mniej niz 2,2-16, a po ich transfor-
magji - doktadnie 1.
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Ryec. 137. Przyktad normalizacji danych (ang. Gaussian anamorphosis) MSDO z lipca 1976:
a - skumulowana empiryczna funkgja rozkladu (cdf), b - krzywa rozkladu danych znor-
malizowanych uzyskana z uzyciem 30 wielomianéw Hermita, ¢ - nierealistyczna ekstra-
polacja rozkladu poza zasiegiem danych empirycznych, d - granice rozkladu danych
empirycznych (3,1-166,1 mm), e - granice przedzialu danych znormalizowanych
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Ryc. 138. Histogramy i statystyki opisowe MSDO z lipca 1976 roku: A - surowe dane

MSDO - 1976-07 (mm) - MDPT

MSDO (dane znormalizowane) - 1976-07 - MDPT (normal scores)

pomiarowe w mm, B - dane znormalizowane wedlug metodyki opisanej w tekscie

268

‘ 0,2
N 2685 - N 2685
Min. 3,1 Min. -3,43
Max. 166,1 [ Max . 3,43 [T 0,16
— Sr./Mean 26,3 Sr./Mean 0,0
7 SD 16,3 | SD 1,0
- 0,12
— 0,08
= 0,04
—H ’_H_h—v—v—»ﬁ, a Jﬂfﬂ{
LA I B B B EL B B R B T T T T T 0
0 40 80 120 160 -3 -2 -1 0 1 2 3

Kouanbaid - 9501532)



Tabela 30. Statystyki opisowe danych MSDO z lipca 1976: VII-76 - oryginalne dane po-
miarowe, VII-76n - dane znormalizowane, VII-76bt — dane po konwersji zwrotnej

Zmienna - Variable
Parametr - Parameter
VII-76 VII-76n VII-76bt
Srednia - Mean 26,269 0,000 26,266
Blad standardowy - Standard Error 0,314 0,019 0,314
Mediana - Median 22,2 0,0 22,0
Odchylenie standardowe - Standard Deviation 16,283 1,000 16,251
Kurtoza - Kurtosis 5,874 -0,021 5,309
Skos$nosé - Skewness 1,905 0,000 1,863
Zakres - Range 163,0 6,86 148,8
Minimum - Minimum 3,1 -3,43 3,1
Maksimum - Maximum 166,1 3,43 151,9

Sprawdzono réwniez jako$¢ konwersji odwrotnej, to jest z powrotem
z danych znormalizowanych do oryginalnej skali pomiarowej. Statystyki
opisowe wszystkich trzech zbioréw danych (oryginalne, znormalizowane,
po konwersji zwrotnej) zestawiono w tabeli 30. Wygladzenie gérnej czesci
rozktadu empirycznego poskutkowalo niewielkim obnizeniem odchylenia
standardowego, skosnosci i kurtozy przy zachowaniu praktycznie idealnym
Sredniej. Maksimum zmalato o 14,2 mm. Przeksztalcenie do oryginalnej skali
jest rzeczywiscie nieobcigzone - $rednie odchylenie tylko minimalnie rézni
sie od zera (-0,003 mm). Srednie absolutne odchylenie (RMSE) wynosi 0,383
mm, a wspoétczynnik korelacji réwna sie 1.

4.4. Wplyw normalizacji danych na ocene
ich struktury przestrzennej

Normalizacja danych nie zmienia w najmniejszym stopniu ich struktury
przestrzennej reprezentowanej przez semiwariogram. Wrecz przeciwnie, taka
transformacja korzystnie zmniejsza czuloé¢ semiwariogramu na dane ekstre-
malne, potencjalnie btedne, lub nalezace do osobnej populacji. Wladciwos¢ ta
zostala zilustrowana na rycinie 139. Przedstawia ona cztery semiwariogramy
empiryczne policzone dla MSDO z lipca roku 1976. Krzywe ,a” i ,,e” zostaly
wyliczone z calego zbioru danych (2685 przypadkéw), odpowiednio dla da-
nych surowych i znormalizowanych. Krzywe ,c” i ,g” to z kolei semiwario-
gramy jak wyzej, ale uzyskane tym razem z danych wyselekcjonowanych (2672
przypadkéw) po procedurze interaktywnego czyszczenia (patrz dodatek X.5).
Uktad obu skal rzednych (Y) zostal tak dobrany, aby uzyskac jak najlepsza
zgodnosc przebiegu krzywych ,c” i ,g”. Takie zestawienie wykreséw pokazuje
dobitnie, ze sama normalizacja catego zbioru danych (krzywa ,e”) daje juz ob-
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raz struktury przestrzennej bardzo zblizony do uzyskanego po wyeliminowa-
niu 13 odstajacych przypadkow (krzywe ,c” i ,g”). R6zni sie on znacznie od
wyjéciowego semiwariogramu pelnego zbioru danych surowych (krzywa ,a”).

Zaleta normalizacji danych empirycznych jest takze mozliwos¢ bezposred-
niego poréwnywania struktury przestrzennej wielu zbioréw danych rézniacych
sie skalg pomiaréw i/lub zakresem ich zmiennosci. Ominiecie tego etapu przy-
gotowania danych spowodowatoby koniecznoé¢ wprowadzenia innej procedu-
ry - standaryzacji semiwariograméw empirycznych i ich modeli¢®.

Cenng wlasciwoscia anamorfozy gaussowskiej z uzyciem wielomianéw
Hermite jest mozliwos¢ obliczenia, na podstawie wspotczynnikéw wielo-
mianéw (), wariancji danych surowych (Bleines i in. 2007). Dokonuje sie
tego na podstawie prostej relacji pomiedzy kowariancja znormalizowanych
danych a kowariancjg danych surowych:

c(h)=>pip'(h) 51

gdzie: p(h) - kowariancja danych znormalizowanych, a C(h) - kowariancja
danych surowych.

300 1,2

N
o
o

Semiwariancja danych surowych
Raw data semivariance
=
o
o
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Ryec. 139. Struktura przestrzenna danych MSDO z lipca 1976: a, b - semiwariogram i wa-
riancja calego zbioru danych surowych (2685 przypadkéw), ¢, d - semiwariogram i wa-
riancja danych surowych wyselekcjonowanych (2672 przypadkéw), e, f - semiwariogram
i wariancja calego zbioru danych po normalizacji, g, h - semiwariogram i wariancja
wyselekcjonowanych danych znormalizowanych

6 Wykonuje sie to poprzez podzielenie wartosci semiwariograméw empirycznych i ich
modeli przez wariancje préby.
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Relacja ta jest spelniona wéwczas, kiedy para zmiennych (Z(x), Z(x + h))
moze by¢ uwazana za dwuzmienng normalng (ang. bivariate normal, Goova-
erts 1997). Na podstawie zaleznosci istniejacej pomiedzy kowariancja C(h)
a semiwariancja y(h):

7(h)=C(0)~C(h) [46]

gdzie C(0) oznacza wariancje danych, a zatem mozna uzyska¢ formute
na konwersje semiwariogramow pomiedzy przestrzenig danych znormali-
zowanych a wyjSciowa skalg pomiarowa. Jest to cenna wilasciwosé¢ w kon-
tekécie zademonstrowanej powyzej mniejszej czulosci semiwariogramu
zmiennej gaussowskiej na wartosci odstajace i ekstremalne, a co za tym idzie
- prostszym jego modelowaniu. W niniejszej pracy nie bylo jednakze po-
trzeby korzystania z tej opcji. Zachowane parametry anamorfozy gaussow-
skiej (wspotczynniki wielomianéw Hermite) umozliwiaja jednak jej zasto-
sowanie w razie potrzeby w przysztosci.

5. Maskowanie danych w trakcie analizy
struktury przestrzennej

5.1. Wplyw danych ekstremalnych i odstajacych na okreslenie
struktury przestrzennej zjawiska

Podobnie jak inne statystyki bedace pochodng wariancji, semiwariancja
jest czula na wartosci ekstremalne (ze wzgledu na operacje potegowania, Kerry,
Oliver 2007). W wypadku semiwariancji negatywny wplyw na ustalenie pra-
widlowosci struktury przestrzennej maja takze wartosci lokalnie odstajace®®.
Pojedyncze wyniki pomiaréw moga znieksztalci¢ wynik analizy dla setek, czy
tysiecy danych. Jest to szczegolnie znaczace dla 1-3 pierwszych odstepéw, ktére
zazwyczaj zawieraja znacznie mniejsza liczbe par punktéw niz kolejne. Aby
unikng¢ takich sytuacji, po upewnieniu sig, ze wartosci owe nie sa po prostu
efektem btedow pomiarowych, stosuje sie r6zne zabiegi (Goovaerts 1997).

Jesli wartosci ekstremalne wykazuja sasiedztwo w przestrzeni, mozna je
uzna¢ za osobna populacje i wylaczy¢ z analizy. Stosuje sie rowniez trans-
formacje danych (np. logarytmiczng) zmniejszajaca skale zmiennosci, a
przez to redukujaca wplyw wartosci ekstremalnych. Kolejnym wariantem
jest wykorzystanie takich miar struktury przestrzennej mniej czulych na
obecnos¢ wartosci odstajacych i ekstremalnych, jak madogram czy rodo-
gram (Deutsch, Journel 1998, Goovaerts 1997). Ostatnia mozliwo$¢ stanowi

66 Sq to takie wartosci, ktore nie stanowiac ekstreméw analizowanej proby, wyraznie od-
biegaja od sasiadujacych w przestrzeni i/lub w czasie wynikéw pomiaréw.
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tzw. interaktywne czyszczenie semiwariogramu (Goovaerts 1997, Pannatier
1996). Wykorzystuje sie do tego celu wykresy tzw. chmur semiwariogramu
(ang. variogram cloud) lub rozrzutu z przesunieciem (ang. h-scaterplots).
Pierwszy z nich przedstawia wszystkie wyliczone wartosci kwadratow réz-
nic miedzy parami pomiaréw jako funkcje dzielacej je odleglosci, natomiast
drugi - relacje miedzy wartosciami poszczegélnych par pomiaréw dla jed-
nego okreslonego przedziatu dzielacych je odleglosci. Procedura polega na
wizualnej identyfikacji na wymienionych powyzej wykresach odstajacych
punktow - czyli par pomiaréw. Sa one nastepnie przez operatora zaznaczane
przy wykorzystywaniu graficznego interfejsu programu komputerowego
i maskowane. Maskowanie polega na tymczasowym ich usuwaniu z obliczen
semiwariogramu (przeliczaniu ponownie wartosci semiwariogramu z wyta-
czeniem zamaskowanych wartosci). Usuniecie pary danych z obliczeri kon-
kretnej wartosci semiwariogramu nie oznacza ich catkowitej eliminacji
z analizowanego zbioru. Te dwa wyniki pomiaréw wcigz moga by¢ uzyte
do obliczert w innych parach tego samego przedziatu odlegtosci lub innych
przedziatéw. Tego typu procedura ma liczne zalety, szczeg6lnie przy anali-
zowaniu malych zbioréw danych. W niniejszym opracowaniu dysponowa-
no jednak bardzo licznymi, jak na typowa analize geostatystyczng, zbiorami
pomiaréw. Dlatego, wykorzystujac program ISATIS (Bleines i in. 2007),
czyszczenie semiwariogramu wykonano drugim sposobem (na podstawie
chmury semiwariogramu), eliminujac catkowicie z obliczeri i modelowania
struktury przestrzennej MSDO sprawiajace ,, problemy” dane.

5.2. Metodyka procedury interaktywnego czyszczenia
semiwariogramu

Kolejne etapy zastosowanej procedury interaktywnego czyszczenia se-
miwariogramu przedstawiono na rycinach 140-142. W przyktadzie wykorzy-
stano surowe dane MSDO (w mm) zanotowane w czerwcu 1976. Dla uprosz-
czenia obliczenia wykonywano jedynie dla 15 odstepéw o szerokosci 2,5 km.

Wykres semiwariogramu MSDO z czerwca 1976 roku, wykonany dla
wszystkich dostepnych danych, przedstawiono na rycinie 140. Pokazano na
niej klarowny przyklad struktury przestrzennej zjawiska zaburzonej przez
wystepowanie odstajacych (by¢ moze ekstremalnych) danych. Wartosci se-
miwariancji jako miary niepodobieristwa powinny rosng¢ wraz ze wzrostem
odlegtosci pomiedzy poréwnywanymi wynikami pomiaréw. Tymczasem,
na wykresie jest widoczne, ze po gwaltownym wzroscie w pierwszym od-
stepie (od ok. 52 do blisko 302 mm) wartosci semiwariancji dla nastepnych
czterech odstepéw (do ok. 12,5 km) zamiast rosna¢ - maleja. Aby zidentyfi-
kowac¢ przyczyne tej anomalii, wykonuje si¢ wykres chmury semiwariogra-
mu (A na ryc. 141). WyrazZnie rysuje sie na nim szereg, rozproszonych, od-
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stajacych od gtéwnej chmury, bardzo wysokich wartosci, podniesionych do
kwadratu, r6znic wynikéw pomiaréw. Identyfikacja miejsc, gdzie znajduja
sie¢ punkty pomiarowe, na ktérych te opady zostaly zmierzone, i jakie kon-
kretnie sg to wartosci, dokonywana jest za pomocg narzedzia polaczonych
okien (ang. linking windows). Dzigki temu zaznaczone na jednym wykresie
lub mapie dane sa rowniez widoczne w innym oknie programu zawieraja-
cym odmienng ich reprezentacje graficzng. W odrebnym oknie wyswietlana
jest mapa lokalizacyjna z symbolami proporcjonalnymi do zmierzonych w
czerwcu 1976 MSDO (B na ryc. 141). Na wykresie chmury semiwariogramu
zaznacza sie, za pomoca kursora myszki, wszystkie budzace watpliwos¢
wysokie wartoéci semiwariancji (niebieskie gwiazdki na czesci C ryc. 141).
Wykonanie tej czynnosci skutkuje natychmiast zaznaczeniem na powigzanej
z wykresem mapie wszystkich par lokalizacji, ktére braly udzial w oblicze-
niach zaznaczonych wartosci semiwariancji (potaczone liniami niebieskie
gwiazdki na czesci D ryc. 141, widoczne dokladniej na powigekszonym frag-
mencie). Widac dzieki temu wyraznie, Zze wystepuja one wylacznie w Karpa-
tach, a zwlaszcza Tatrach i na ich przedpolu. Jest to zatem efekt bardzo wy-
sokich opadéw orograficznych, ktére zdecydowanie pod wzgledem relacji
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Ryc. 140. Bezkierunkowy (izotropowy) semiwariogram empiryczny surowych danych

pomiarowych MSDO z czerwca 1976 roku. Obliczono go dla 15 odstepéw o szerokosci

2,5 km. Przy kazdej wartosci semiwariancji podano liczbe par danych, z ktérych zostala
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Ryc. 142. Skorygowany bezkierunkowy (izotropowy) semiwariogram empiryczny suro-

wych danych pomiarowych MSDO z czerwca 1976 roku - poréwnaj z rycing 140. Przy

kazdej wartosci semiwariancji podano liczbe par danych, z ktérych zostala wyliczona;
poréwnanie z rycing 140 daje informacje o liczbie usunietych (zamaskowanych) par

przestrzennych ,nie pasuja” do reszty danych z calej Polski. Doktadna in-
spekcja mapy w duzym powiekszeniu umozliwia precyzyjne zlokalizowanie
miejsc, w ktérych wystapily anomalne opady, i podjecie decyzji, ktore z nich
zostana ,zamaskowane”, a zatem usuniete czasowo z dalszych obliczen.

W wypadku czerwca 1976 roku zdecydowano o maskowaniu danych
z 11 stanowisk (F na ryc. 141), co wobec calego, liczacego 2686 lokalizacj,
zbioru danych stanowilo nieco ponad 0,4%. Na owe 11 punktéw 7 zlokali-
zowane byto w Tatrach. Nalezaly do nich m.in. posterunki Hala Ornak, Po-
lana Chochotowska, Hala Gasienicowa, Kasprowy Wierch, Myslenickie Tur-
nie, gdzie maksymalne opady dobowe przekraczaty 60 mm i byly najwyzsze
w tym miesigcu w calej Polsce. Do grupy tej wigczono jednak takze Babig
Gore, Magurke i Szyndzielnie oraz Dukle i Wetline, na ktérych notowano
opady o wysokosciach wyraznie nizszych (w kolejnosci od maksymalnego
opadu pozycje 16, 20, 50, 10 i 22). O ,,anomalnosci” wartosci zmierzonego
opadu nie decyduje bowiem jego bezwzgledna wysokos¢, tylko relacja
wzgledem pomiaréw na stacjach sasiednich. Eliminacja z obliczeri semiwa-
riancji 11 wyjéciowych wartosci (surowych pomiaréw) spowodowata, ze
liczba poré6wnywanych par danych na badanym dystansie zmalata o 455
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z wyjéciowych 47587 (0,96%, E na ryc. 141). Semiwariancje dla kolejnych
odstepow zostaly obliczone z pominieciem od jednej do maksymalnie 51 par
danych (ryc. 142). Redukcja ta zawierala sie w przedziale 0,6-9,0%, ale uzy-
skany skorygowany semiwariogram daje klarowny, reprezentatywny dla ca-
tej Polski, obraz struktury przestrzennej MSDO z czerwca 1976.

5.3. Statystyki procedury czyszczenia semiwariogramu
dla wszystkich analizowanych zbioréw danych MSDO

Czyszczenie semiwariogramu byto konieczne w wypadku wszystkich
analizowanych zbioréw danych oprécz rocznych MSDO z roku 1958 (ryc. 143
i 144). W trakcie obliczania semiwariancji miesiecznych MSDO maskowano
1-33 stanowisk (Srednio ok. 11), co stanowito 0,05-1,34% catosci (Srednio
0,45%). Te same charakterystyki w odniesieniu do rocznych zbioréw danych
wynosily odpowiednio: 0-21 (Srednio ok. 10) i 0-1,19% (Srednio 0,4%).
W przebiegu czasowym zaznacza si¢ okres lat 1957-1962, gdzie maskowa-
nych danych byto nieco mniej. W pozostatej czesci wielolecia liczba takich
przypadkéw zmienia sie dos¢ chaotycznie z miesigca na miesigc, bez zadnej
wyraznej sezonowosci czy trendu.
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Ryc. 143. Liczba i odsetek danych zamaskowanych w trakcie analizy struktury prze-
strzennej w zestawieniu z catkowitg liczba danych poszczegélnych miesiecznych zbioréw
MSDO
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Ryc. 144. Liczba i odsetek danych zamaskowanych w trakcie analizy struktury prze-
strzennej w zestawieniu z catkowita liczba danych poszczegoélnych rocznych zbioréw
MSDO

W przykladzie przedstawionym w poprzednim podrozdziale wartosci
zaburzajace globalny obraz struktury przestrzennej dla catego kraju byly
ewidentnie zwiazane z lokalnymi opadami orograficznymi. I jakkolwiek w
innych zbiorach danych takie sytuacje byly bardzo czeste, to jednak ano-
malne w sensie przestrzennej struktury podobiefistwa opady notowane byly
na terenie catego kraju (ryc. 145). Jakas ich czes¢, raczej niewielka, to z pew-
noscig wartosci bledne, nie zidentyfikowane na etapie archiwizacji danych.
Poniewaz jednak w zdecydowanej wiekszosci przypadkéw nie byto jedno-
znacznych podstaw do podjecia decyzji o ich catkowitej eliminacji z bazy
danych, wszystkie wyniki pomiaréw wykluczone na etapie opracowania
modelu struktury przestrzennej byly uzywane w trakcie obliczent estymaciji
i symulacji (por. dodatek X.2).

Zamieszczone mapy (ryc. 145) pokazuja, ze wykluczone z obliczen
semiwariancji MSDO wystepowaly gtéwnie w Sudetach i Karpatach
(zwlaszcza Zachodnich i Tatrach). Na pozostalym obszarze kraju przy-
padki takich opadéw sa raczej rozmieszczone losowo, jakkolwiek wida¢
takze skupienia zwigzane z miejskimi sieciami pomiarowymi w Krakowie
i Warszawie, czy relatywnie nieco wieksza ich gesto$¢ na Wyzynie Kra-
kowsko-Czestochowskiej oraz w poéinocno-wschodniej czesci Pojezierza
Pomorskiego.
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Ryc. 145. Rozmieszczenie posterunkéw opadowych, na ktérych dokonano pomiaréw

MSDO zamaskowanych w trakcie analizy struktury przestrzennej: A - zbiory miesieczne,

B - zbiory roczne. Dla uproszczenia na mapie A zaznaczono punkty pomiarowe jedynie
z 5 wybranych lat: 1956, 1960, 1965, 1970 1 1975
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Ryc. 146. Rozmieszczenie posterunkéw opadowych, na ktérych dokonano wiecej niz 5

pomiaré6w MSDO zamaskowanych w trakcie analizy struktury przestrzennej zbioréw

miesiecznych. W pozostalej, nie przedstawionej na mapie czesci Polski, takich lokalizacji

byto tylko 4: Szczecin - Warszewo (6 razy), Warszawa - Muzeum Narodowe (8), Wy-

szkéw nad Bugiem (7), Klusy na potudniowo-wschodnim kraricu Krainy Wielkich Jezior
Mazurskich (7)

Nalezy réwniez zwroéci¢ uwage, ze ,niepasujace”, ze wzgledu na relacje
przestrzenne, MSDO zdarzaly sie w tych samych lokalizacjach w analizo-
wanym wieloleciu czesto wiecej niz jeden raz (ryc. 146). Na przykiad, wéréd
251 zakwestionowanych przypadkéw maksymalnych rocznych sum dobo-
wych bylo takich sytuacji 26. SzesSciokrotnie w danym miejscu zanotowano
dwa takie przypadki, trzykrotnie - trzy, a raz - az pie¢ (stanowisko Réwnica
w Beskidzie Slqskim - badz ,schronisko”, badz ,wies”). W zbiorach mie-
siecznych takie sytuacje powtarzaly sie zdecydowanie czeéciej. Na 3399 za-
maskowanych wartoéci MSDO 1274 lokalizacji pojawito sie tylko raz. Mozna
przypuszczad, ze wérdd nich znaczacy odsetek stanowia pojedyncze przy-
padki zanotowanych tylko w jednej lokalizacji, gléwnie na Nizu, wysokich
opadéw konwekcyjnych oraz zapewne w jakiej$ czesci pomiary btedne. Po-
zostate 2125 usunietych z analizy struktury przestrzennej powtarzalo sie w
564 lokalizacjach. W 467 przypadkach powtorzen bylo 2-5; 38 razy w jednym
stanowisku takich przypadkéw bylo wiecej niz 10. Maksymalna liczba po-
wtérzen, bo az 75, zwigzana jest z pomiarami wykonanymi na Kasprowym
Wierchu - najwyzszym stalym stanowisku pomiaréw opadéw atmosferycz-
nych w Polsce (1991 m n.p.m.). Kolejne 4 punkty stanowig nastepne w kolej-
nosci malejacej wysokosci: Dolina Pieciu Stawéw (1670 m n.p.m. - 53 powto-
rzenia), Sniezka (1603 m n.p.m. - 45 powtérzen), Hala Gasienicowa (1520 m
n.p.m. - 45 powtorzen), Myslenickie Turnie (1360 m n.p.m. - 39 powtorzen).
Tylko 4 z 97 przypadkoéw, kiedy powtorzen bylo wiecej niz 5, zlokalizowano
na Nizu (ryc. 146). Pozostale usytuowane byly w Sudetach i Karpatach oraz
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na ich przedgorzu. Najwiekszym zageszczeniem takich stanowisk charakte-
ryzowaly sie Karkonosze, Beskid Slaski i Tatry.

Omowione w niniejszym podrozdziale zagadnienie pozwala spojrze¢ na
kwestie ,ekstremalnych” opadéw w troche innym $wietle. Zazwyczaj ter-
min ten rezerwuje sie dla zdarzen, w trakcie ktérych zanotowano bardzo
wysokie sumy lub intensywnosci, ktérych czestosé¢ wystepowania jest bar-
dzo niska. Decyduje tu zatem kryterium czasowe. Z przeprowadzonej anali-
zy wynika jednakze, ze notowane s3 w Polsce opady o bardzo ograniczo-
nym zasiegu przestrzennym, niekoniecznie skrajnie wysokie, ktére sa
wyraznymi anomaliami z punktu widzenia struktury globalnego ich pola.
Zagadnienie to zar6wno w aspekcie czasowym, jak i przestrzennym bedzie
tematem osobnego opracowania.

6. Rozdzielczo$¢é modeli przestrzennych

6.1. Ogo6lne kryteria wyboru rozdzielczosci
rastrowych modeli przestrzennych

Analizy GIS, ktoérych efektem sa rastrowe modele zmiennosci prze-
strzennej wymagaja na etapie planowania metodyki podjecia decyzji o ich
rozdzielczosci, czyli inaczej méwiac - o wymiarach oczka siatki (ang. grid).
Bardzo czesto problem ten pomijany jest milczeniem, a decyzja - podejmo-
wana bez uwzgledniania jakichkolwiek obiektywnych kryteriéw. Jasne jest,
Ze najwazniejsze z nich musza dotyczy¢ zbioru danych, na podstawie ktore-
go budowany jest model. Decydujace znaczenie ma typ prébkowania (punk-
towe badzZ obszarowe; losowe, regularne, preferencyjne, profilowe itp.) i za-
geszczenie danych (liczba na jednostke powierzchni) oraz charakterystyki
zmiennos$ci przestrzennej analizowanej cechy (statystyki lokalne, a w tym
takze parametry autokorelacji). Powinno sie réwniez uwzgledni¢ rozktad
statystyczny bledow zaréwno samych pomiaréw, jak i okreslenia lokalizacji
stanowisk pomiarowych. Mozna stwierdzi¢ intuicyjnie, ze tworzenie mode-
lu o rozdzielczosci 100 m, kiedy lokalizacje danych s od siebie odlegte o
kilkadziesiat kilometréw, ma niewielki sens.

Nie mozna réwniez poming¢ aspektow technicznych przy podejmowa-
niu decyzji o rozdzielczosci modelu. Pierwszy jest zwigzany ze skala doce-
lowej mapy. Te dwa elementy powinny by¢ ze sobg zharmonizowane, a ska-
la tak dobrana, aby mozna bylo przy danej rozdzielczosci zobaczy¢
wszystkie istotne szczegéty modelu. I odwrotnie, nie ma sensu tworzy¢ mo-
delu o wysokiej rozdzielczosci, jesli przy zalozonej z goéry skali mapy finalny
efekt bedzie musial ulec generalizacji. Drugi aspekt techniczny stanowi
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ograniczenia pojemnosci pamieci i szybkosci przetwarzania wykorzystywa-
nego komputera. Parametry te zmieniaja si¢ z miesigca na miesigc, ale wcigz
nie mozna ich ignorowaé. W tym momencie (styczer 2008) gérna granice®”
dla przecietnego komputera osobistego o pamieci rzedu 1 GB stanowi dla
obszaréw o powierzchni Polski rozdzielczos¢ rzedu 10-50 m (x 108-x 10° we-
ztow).

Trzecim elementem, ktéry nalezy wzig¢ pod uwage jest przeznaczenie
modelu. Jesli ma postuzy¢ jedynie do celéw naukowych - charakterystyki
i wyjasniania zmiennosci przestrzennej zjawiska - zazwyczaj wazne sa raczej
proporcje i relacje niz bezwzgledne wartosci. Czesto tez ignoruje sie wow-
czas, przy analizach obejmujacych caly kraj, zmienno$¢ zachodzaca w malej
skali przestrzennej. Zastosowania praktyczne stawiaja w wielu aspektach
wyzsze wymagania odnosnie rozdzielczosci, precyzji i dokladnosci modelu.
Réznig sie one oczywiécie znacznie w zaleznosci od celu. Inne musza by¢
przy obliczeniach bilanséw wodnych zlewni, inne przy projektowaniu sieci
kanalizacji burzowej w miescie itp.

6.2. Ocena optymalnej rozdzielczoSci modeli z wykorzystaniem
charakterystyk analizowanego zbioru danych

Przy konstruowaniu modeli przestrzennych maksymalnych sum do-
bowych opadéw na obszarze Polski, tworzonych w niniejszej rozprawie,
stosowano zalecenia zawarte w publikacji Hengla (2006), a dotyczace opty-
malizacji ich rozdzielczosci. Nie sa to jakie$ sztywne reguly pozwalajace w
spos6b jednoznaczny okresli¢ optymalng wartos¢. Autor cytowanej pracy
zestawil dla kryteriéw zwiazanych z wlasciwosciami analizowanego zbioru
danych, a takze z docelowa skala mapy, formuly pozwalajace oszacowac
optymalny zakres rozdzielczosci, a takze jej wartos¢ zalecang. Przy kazdym
z kryteriéw sa to jednakze nieco inne liczby.

Ocene zaczeto od parametru najmniej waznego - docelowej skali map.
Niniejsza publikacja wydrukowana jest w formacie B5. Oznacza to, ze mak-
symalny wymiar mapy®$, biorac pod uwage ksztatt Polski, moze na kierun-
ku W-E wynosi¢ 12,5 cm. Zeby przedstawié¢ cale terytorium, nalezy zasto-
sowaé skale okoto 1 : 6000 000. Wedlug podanych przez Hengla (2006)
i oméwionych szczegoétowo regul, optymalna rozdzielczoé¢ dla takiej skali
powinna sie zawiera¢ w przedziale 600-15000 m (od SM x 0,0001 do SM
x 0,0025). Wartos¢ zalecana wynosi za$ 3000 m (SM x 0,0005).

67 Spore znaczenie ma optymalizacja algorytmoéw, czyli oprogramowanie.
68 Wykluczono, ze wzgledu na liczbe map, opcje druku wktadek lub zatacznikéow o wiek-
szym formacie.
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Ryc. 147. Krzywe prawdopodobieristwa znalezienia jednego punktu danych w okreslo-
nym promieniu (odlegtosci) od innego punktu dla miesiecy z najmniejsza (luty 1956)
i najwieksza (sierpient 1975, szczegoély w rozdz. V) liczbg stanowisk. Dla obu zbioréw
danych zaznaczono odleglos¢ 95% prawdopodobieristwa, ze 6w punkt znajduje sie dalej

Drugie kryterium zwigzane jest z gestoécia danych (ang. inspection density),
to jest ich liczba (N) wzgledem powierzchni analizowanego obszaru (A),
niezaleznie od ich rozkladu przestrzennego. Zgodnie z informacjami poda-
nymi w rozdziale V, dysponowano dla analizowanego wielolecia $rednio
2492 wynikami pomiaréw miesiecznych MSDO i 2478 - rocznych. Poniewaz
liczby te r6zniq sie niewiele, zdecydowano, ze w obliczeniach uzyta zostanie
wartos¢ 2480. Tworzone modele obejmowaty powierzchnie®® 319 114 km?.
Wedlug Hengla (2006) zakres rozdzielczosci (p)7° tworzonego modelu powi-

A A
nien mieéci¢ sie¢ w przedziale [0, 05-\/% < ps< 0,1-\/%} a zalecana war-

A
tos¢ wynosi¢ p = 0,0791-\/% . Uzycie podanych powyzej danych we wzo-

rach daje zakres 567-1134 m i warto$¢ zalecang 897 m.
Kryterium zageszczenia danych jest bardzo proste, bo nie uwzglednia
w ogodle ich rozkltadu przestrzennego. Bardziej wyrafinowana metoda oceny

0 Terytorium paristwa plus Zalew Szczeciniski, Zatoka Pucka i Zalew Wislany oraz strefa
o szerokosci 2 km wokoét granic.

70W niniejszym podrozdziale zastosowano notacje uzywana przez Hengla (2006), co
oznacza, ze niektére symbole literowe majg inne znaczenie niz w pozostatej czesci pracy. Sa
one jednak w tekscie dokladnie objasnione.
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optymalnej rozdzielczosci modelu opiera si¢ na charakterystykach staty-
stycznych rozkladu punktéw (ang. point pattern analysis). W zaleznosci od
generalnego typu rozmieszczenia danych - regularnego lub losowego -
uzywa sie nieco innych formul. Obliczenia, ktérych wyniki przedstawiono
w podrozdziale V.4 daja podstawy do stwierdzenia, ze przez caly okres ana-
lizowanego wielolecia, niezaleznie od zmiany liczby i rozmieszczenia sta-
nowisk pomiarowych, rozklad ich moze by¢ uwazany za losowy (wartosci
wskaznika Clarka-Evansa oscylujace wokot 1). W tej sytuacji potrzebne sa
dwie charakterystyki statystyczne analizowanego zbioru danych (Hengl

2006): srednia odleglos¢ do najblizszego sasiada (ﬁij) i odleglos¢ od dowol-
nego punktu danych, w ktérej z prawdopodobieristwem 5% znaleziony zo-
stanie inny punkt (hij(pzs%) ). Odpowiednie wzory wyznaczajace zakres

optymalnych rozdzielczosci modelu sa wéwczas nastepujace:

h;
ySp<— [47]

hij( p=5% ,

a wartos¢ zalecang okresla sie z ponizszej formuty:

p= N [48]

Srednia odlegtos¢ do najblizszego sasiada (ﬁu) oscylowata w analizowa-

nych zbiorach danych MSDO w zakresie 6,8-7,8 km, wynoszac przecietnie

7,3 km (por. podrozdz. V.4). Drugi potrzebny parametr (h okreslono

ij(p=5%))
tylko dla miesiecy o skrajnej liczbie i rozkladzie stanowisk pomiarowych
(por. podrozdz. V.4): lutego 1956 roku i sierpnia 1975 (ryc. 147). Wynosit on
odpowiednio 1302 i 1869 m. Tak wiec, biorac, z przytoczonych powyzej
skrajne wartosci, optymalny zakres rozdzielczosci siatek estymacji i symula-
¢ji powinien, ze wzgledu na rozklad przestrzenny danych, zawiera¢ sie w
przedziale 1302-3900 m, a zalecany rozmiar - 2836 m.

Ostatnie kryterium dotyczy zasiegu autokorelacji danych - odleglosci
podobiefistwa wynikéw pomiaréw (ang. spatial dependence structure). Daje
ono mozliwoé¢ oceny ich nadmiarowosci (redundancji w jezyku teorii in-
formacji), a poprzez to ocene skali dokladnosci interpolacji. Do obliczei po-
trzebny jest zasieg autokorelacji (fz), liczba (m) par punktéw danych znajdu-
jacych sie w jego zasiegu, a takze zdefiniowany powyzej parametr rozkladu

przestrzennego stanowisk pomiarowych N psos) Zakres optymalnych roz-

dzielczosci modelu okresla sie przy uzyciu nastepujacych wzoréw:
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h

ooy < P < 2 [49]
a warto$¢ zalecang - z ponizszej formuly:
1
p=hg-m? [50]

Okreslenie zakresu p w tym przypadku nastreczylo nieco trudnosci.
Struktura przestrzenna dominujacej wiekszosci analizowanych zbioréw
miesiecznych i rocznych MSDO jest ztozona i bardzo zmienna (patrz rozdz.
VI). Ponadto, w ponad 63% miesiecy i 44% lat definitywny zasieg autokore-
lacji nie zostal okreslony - przekraczal maksymalny uwzgledniony w anali-
zie odstep danych, czyli 212,5 km. Zdecydowano zatem przyjac¢ do obliczeri
zasieg autokorelacji najczesdciej wystepujacej struktury krétkodystansowej
istniejacej w 285 analizowanych zborach miesiecznych i wszystkich (25) -
zbiorach rocznych. Wynosita ona érednio 15500 m (8000-40 000 m, SD =
= 6370 m). Taka i mniejsza odleglos¢ miedzy soba mialy 7770-9690 par punk-
tow danych. Podstawienie do wyzej podanych wzoréw Srednich wartosci
obu potrzebnych parametréw (hr = 15 500 i m = 8700 oraz h ) = 1560 m)

dato przedziat 1560-7750 m i warto$¢ zalecang 753 m. Jest to oczywiscie wy-
nik sprzeczny - warto$¢ zalecana znajduje si¢ poza zakresem optymalnym.
Wynika on z oméwionych powyzej trudnosci w parametryzacji obliczent
wedlug kryterium zasiegu autokorelacji.

Zestawienie zalecanych rozdzielczoéci modeli rastrowych estymacji
i symulacji danych MSDO uzyskanych dla czterech kryteriéw - skali mapy,
zageszczenia danych, ich rozkladu przestrzennego i zasiegu autokorelacji -
daje odpowiednio wartosci okoto 3000, 900, 2840 i 750 m. Wszystkie, przy
objeciu analizg catego terytorium kraju, sa w zakresie aktualnych mozliwo-
Sci przetwarzania i gromadzenia danych. Biorac pod uwage prostote struk-
tury modelu, a takze zakres bledéw lokalizacji stanowisk pomiarowych wy-
noszacy od okoto 600 do 900 m (por. podrozdz. V.2), zdecydowano si¢ na
przyjecie konsekwentnie we wszystkich przypadkach kilometrowej roz-
dzielczosci (1 x 1 km) tworzonych map rastrowych.

ij( p=5%
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XII

Zalaczniki

1. Zestawienie stacji meteorologicznych i posterunké6w opado-
wych zlokalizowanych na terytorium Niemiec, z ktorych dane sum
dobowych opadéw zostaly wykorzystane w niniejszej pracy

stljcrji Nazwa stacji ¢ A r{{;:: U:;g(:lif:si " Okge:zyz;aku
11205 |JONSDORF, KURORT 50°51" | 14°42 460 _gigiiggg
11110 |OLBERSDORF 50°52" | 14°46’ 305 _gigiiggg
11115 | NIEDERODERWITZ 50°57" | 14°44’ 308 _gigiiggg

01.01.1956 31.12.1966

11315 |HERRNHUT SI°01 | 14%45 | 344 | o "ohoes | 0 196
s | o, 01.01.1969
11305 | KEMNITZ 51°04' | 14°47° | 290 | 7ot oo
31.03.1976
-01.05.1976
wr | o 01.01.1956 | 30.11.1977
46236 | LOEBAU 51°06° | 14°41 | 249 | oot | o1on 1978
30.04.1979
-01.06.1979
o | 1 romer 01.01.1969
11310 | GOERLITZ-KUNNERWITZ | 51°07' | 14°56' | 271 | "' o0
i | 1 rozr 01.01.1956
11405 | GOERLITZ (WST) 51°10 | 14°57° | 238 | o." o0
oirr | 1monns 01.01.1969
11410 |NEISSEAUE 51°14 | 1501 | 180 | o."oto0
o | 1 romy 01.01.1956
46272 |HAEHNICHEN 51022 | 14°52 | 155 | o."oto0
KRAUSCHWITZ- e | 1o 01.01.1969
11415 | g1 pRIEBUS S128° | 145771 135 1 31151980
x|+ rorar 01.01.1969
11445 | WEISSKEISSEL 51°30° | 14°43' | 125 | o770
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stljzji Nazwa stacji ¢ A ;I;Ir:: U:;g(:lg(f:sia- Okrdeasryl,ylzll.?ku
11420 | MUSKAU,BAD 51°33" | 14°43’ 125 _gig;iggg
46325 | DOEBERN 51°37" | 14°36 135 _gigiiggg _32221328
11425 | KLEIN BADEMEUSEL 51°41" | 14°45 87 _212;1223 _3?8212;8
46320 | COTTBUS (WST) 51°46" | 14°19 69 _gigiigzg
46330 | GROETSCH 51°48" | 14°31 64 —21211228
11430 | GRIESSEN 51°51" | 14°36’ 98 _gigiiggg _ziééiggg
o[ | | B |
12045 |RATZDORF 52°04" | 14°45 35 _gig;iggg
12005 | EISENHUETTENSTADT 52°08" | 14°38 55 _gig;iggﬁ
o [ | o | Bt |
12040 |POHLITZ (WASSERWERK) 52°11" | 14°35’ 46 -218;1332
31.07.1969
-01.11.1969
12035 | BRIESKOW-FINKENHEERD | 52°15" | 14°34’ 35 _gig;iggg _gié;iggg
30.11.1978
-01.04.1979
12010 |FRANKFURT/ODER 520227 | 14°32 49 _g}g;}ggg
12015 | LEBUS 220 | 1432 | 0| g | ovosaons
12020 | REITWEIN 52°29" | 14°37 15 _g}g;}ggg
13020 |SEELOW 52°32" | 14°23’ 55 _gig;iggg
13005 | KUESTRIN-KIETZ 52°34" | 14°37 13 _gégi}ggg
13050 | ZECHIN-WOLLUP 52°38" | 14°25 9 _gig;iggg
13045 |GROSSNEUENDORF | 22 | ez | w0 | GO | T
13035 | HASELBERG s | 10 | 07| S | ovosaor
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Nr" Nazwa stacji 0 A Hs m | Uwzglednia- | Okresy braku
stacji n.p.m. ny okres danych
o zr o v 01.01.1969
13060 | ALTREETZ 52°46 14°10 6 31.12.1980
onsr o1 01.01.1969 30.04.1976
13055 | WUSTROW 52°46" | 14°13 6 31.12.1980 01.061976
31.07.1977
SCHIFFMUEHLE- oy on A7 01.01.1956 -01.09.1977
13075 NEUTORNOW 524y | 14%04 4 -31.12.1980 31.07.1979
-01.09.1979
. oo 01.01.1969
14005 | ODERBERG/MARK 52°53 14°03 30 31.12.1980
oz o 01.01.1969
14010 |LUNOW 52°56" | 14°07 7 31.12.1980
29.02.1972
o117 o1/ 01.01.1969 -01.04.1972
14015 | CRIEWEN 53°01" | 14°13 13 31121980 31.071972
-01.09.1972
o o 01.01.1956
14040 | ANGERMUENDE (WST) 53°02" | 14°00 54 31121980
on1s onrv 01.01.1969 30.09.1971
14020 |[SCHWEDT/ODER 53°04 14°20 6 -30.11.1980 01.11.1971
on s oo 01.01.1969 31.10.1978
14035 | VIERRADEN 53°06" | 14°19 4 31.12.1980 01.05.1979
o1 o1 s 01.01.1956 31.10.1978
15005 | CASEKOW 53°13 14°13 26 31.12.1980 -01.01.1979
on 2s ons 01.01.1956
15010 | TANTOW 53°16" | 14°21 31 31.12.1980
or ar o 17 01.01.1956
21215 |PENKUN 53°18 14°14 32 31.12.1980
oner o 01.01.1956
21220 | GRAMBOW 53°25" | 14°20 39 31121980
0nqs oy 01.01.1956
21205 | ROTHENKLEMPENOW 53°31 14°12 14 31.12.1980
onar onas 01.01.1956 31.12.1972
21310 | TORGELOW 53°38 | 14°01 10 31121980 01041973
o1 o 1s 01.01.1956
20010 | AHLBECK 53°40 14°11 5 31.12.1980
o s o qs 01.01.1956
20005 | UECKERMUENDE (MNS) 53°45" | 14°04 1 31121980
oz R 01.01.1956
20205 |USEDOM 53°52 13°55 2 31.12.1980
31.01.1969
oRrs oY 01.01.1969 -01.08.1969
20510 | MELLENTHIN 53°55 14°00 18 31.12.1980 31.03.1975
-01.08.1975
o o v 01.01.1956 31.12.1968
22005 |SEEBAD HERINGSDORF 53°57 14°10 10 31.12.1980 -01.01.1970
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2. Opis zawartosci zalaczonego dysku DVD

2.1. Wstep

Jednym z zadan projektu badawczego PBZ-KBN-086/P04/2003: ,Ekstremalne
zdarzenia meteorologiczne i hydrologiczne w Polsce (ocena zdarzeri oraz prognozowanie
ich skutkéw dla érodowiska zycia czlowieka)”, w ramach ktérego wykonano niniejsza
rozprawe byto:

* kompilacja, ujednolicenie, weryfikacja i uzupelnienie istniejacych baz danych doty-
czacych zdarzen ekstremalnych oraz

¢ ich udostepnienie publiczne do celéw naukowych, edukacyjnych i praktycznych.

Dotaczona do niniejszej publikacji ptyta DVD, zawierajaca zaréwno dane Zrédtowe,
na ktérych sie opierano, jak i najwazniejsze wyniki numeryczne, stanowi owego zadania
czeSciowa realizacje. W trakcie pracy nad analizg struktury przestrzennej MSDO, ich es-
tymacja i symulacja wygenerowano ponad 30 GB danych, z czego na DVD zostato zapi-
sane 1,56 GB (1 684 990 913 bajtéw) w 120 folderach zawierajacych 6151 plikéw. Oprocz
tego, w celu ulatwienia uzytkownikowi wizualizacji niektérych wynikéw, dodano réwniez
pliki instalacyjne trzech programéw dziatajacych w 32-bitowych systemach Windows. Za-
wartos¢ plyty po zakoriczeniu calosci projektu bedzie w drugiej polowie roku 2009 réwniez
udostepniona sieciowo poprzez Internet, pod adresem https:/ /geo.wnoz.us.edu.pl/.

Niniejszy zalacznik zawiera podstawowe informacje o zawartosci zataczonej ptyty DVD
oraz wskazowki dotyczace korzystania z niektorych, bardziej skomplikowanych sktadnikéw
tej zawartosci. Folderom, plikom i danym w tabelach nadawano takie nazwy, aby po prze-
czytaniu niniejszej rozprawy uzytkownik nie mial wiekszego problemu w rozpoznaniu, ja-
kie dane sa w nich zapisane. Brano jednakze réwniez pod uwage mozliwos¢, ze baza danych
umieszczona na plycie bedzie wykorzystywana oddzielnie, bez ksigzki. Dlatego, w niekto-
rych folderach zamieszczono dodatkowe pliki tekstowe z bardziej szczegétowym opisem ich
zawartosci. Jakkolwiek autor dotozyt maksymalnej starannosci, aby materiaty te byty wolne
od bledéw, w konsekwentny sposéb uporzadkowane i opisane, to zdaje sobie sprawe, ze
przy tak duzej , objetosci” danych pewne niedociggniecia sg nieuniknione. Dlatego, zwraca
sie z uprzejma prosba do czytelnikéw niniejszej rozprawy i jednoczeénie uzytkownikéw do-
taczonej do niej bazy danych o przesylanie na adres frdstach@amu.edu.pl wszystkich uwag
dotyczacych ewentualnych btedéw, niescistoéci, czy niejasnosci.

2.2. Uzywane formaty plikow

Wiegkszos¢é danych numerycznych, zar6wno zZrédlowych jak i wynikéw przepro-
wadzonych analiz, zostalo zapisane w plikach skoroszytéw MS Excela, wersja 2003
(XLS). W wielu przypadkach tabele byly umieszczane w kilku, kilkunastu, a nawet kil-
kudziesieciu arkuszach tego samego pliku. Nazwy zakladek arkuszy powinny w sposéb
jednoznaczny identyfikowac ich zawartosé. Tabele nie maja tytuléw, ale stosowane , dtu-
gie” nazwy poszczegdlnych zmiennych (kolumn) i przypadkéw (wierszy) sa raczej wy-
starczajace do objasnienia ich tresci.

Znaczna czes¢ wynikéw obliczeri, gléwnie dotyczacych analizy i modelowania struk-
tury przestrzennej MSDO oraz normalizacji danych, jest zawarta w plikach tekstowych
(TXT). Sa to wylacznie raporty wygenerowane przez program ISATIS (Bleines i in. 2007)*.

* Poszczegodlne serie danych miesiecznych w obrebie rocznych zbioréw danych MSDO
w ISATIS byty opisane liczebnikami rzymskimi (I, II, ..., XI, XII). W trakcie eksportu raportow
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Pliki te mozna otworzy¢é w dowolnym edytorze tekstowym, poczynajac od Notatnika do-
faczanego do systemé6w Windows. Wszystkie opisy tekstowe w tych dokumentach sa w
jezyku angielskim. Zrozumienie ich zawartosci nie powinno sprawi¢ trudnoéci osobie,
ktéra zapoznala sie z trescia niniejszej rozprawy. O ile pliki tekstowe zawierajace obli-
czone semiwariogramy empiryczne i parametry wielomianéw Hermite (modeli normali-
zacji danych) sa jedynym Zrédiem informacji odnosnie tych zagadnien, to modele struk-
tury przestrzennej, ze wzgledu na ich podstawowe znaczenie, zamieszczono réwniez w
zbiorczych tabelach zapisanych w skoroszytach Excela.

Za pomoca Irfan View mozna réwniez przegladaé, modyfikowaé i drukowaé pliki
JPG (Joint Photographic Experts Group). W formacie tym sg to zapisane za pomocg algo-
rytmu kompresji stratnej rastrowe reprezentacje kolorowych rycin i tabel z oryginatu
rozprawy. W niniejszej publikacji zostaly one wydrukowane w odcieniach szarosci.
Utrudnia to, a w niektoérych przypadkach wrecz uniemozliwia pelng interpretacje ich tre-
$ci. Zamieszczenie elektronicznej wersji kolorowych rycin w zatagczonym DVD ma na ce-
lu czesciowe zrekompensowanie tej niedogodnosci. Kolor zostat w kazdym przypadku
zakodowany w 24-bitowym standardzie RGB. Poniewaz na wykorzystanym nosniku nie
mialo znaczenia, wazne w innych sytuacjach, ograniczenie wielkosci plikéw, zastosowa-
no stosunkowo wysoka rozdzielczoé¢ - 600 punktéw na cal (600 DPI). Mozna byto dzieki
temu dobrze odwzorowaé nawet drobne szczegély oryginalnych, skomplikowanych
wektorowych rycin. Pliki majg duze rozmiary (maks. 3,54 MB; maksymalny rozmiar po
dekompresji az 242,3 MB), ale przy typowych obecnie wielkosciach RAM komputeréw
osobistych, ich przegladanie i przetwarzanie nie powinno sprawia¢ problemu. W razie
potrzeby do zredukowania rozdzielczosci, a poprzez to wielkosci plikéw mozna uzy¢
réwniez programu Irfan View (menu Image\ Resize/Resample Image lub Obraz\ Zmiana
Rozmiaru obrazu po zmianie jezyka opiséw na polski).

Wszystkie opracowane modele struktury przestrzennej (sum opadéw: danych suro-
wych, normalizowanych i kodowanych; terminéw rocznych MSDO) przedstawiono
réwniez w postaci graficznej. Sa to wygenerowane w programie ISATIS metapliki Win-
dows (WMF). Zawieraja one oprécz wykresu semiwariancji empirycznych i dopasowanej
do nich funkgji takze informacje o warunkach obliczen i zapis parametréw modelu. Pli-
koéw tych jest na plycie najwiecej, bo w sumie 4900. Poniewaz przez blisko 10 lat, w kolej-
nych wersjach systemu Windows, WMF byt standardowym formatem wymiany graficz-
nych danych wektorowych, pliki te mozna przegladac i edytowac praktycznie w kazdym
programie do obrébki grafiki wektorowej oraz wielu - grafiki rastrowej. Mozna je réw-
niez wstawia¢ do dokumentéw i tam modyfikowaé we wszystkich wersjach Microsoft
Word. Zeby ulatwi¢ uzytkownikowi szybkie przegladanie zawartoéci tych plikéw, na
plycie w folderze \\programy\Irfan_View_4.22 zamieszczono wersje instalacyjng bez-
platnego programu, ktéry to umozliwia (www.irfanview.com). Jego zaleta oprécz szyb-
kiego wyswietlania zawartosci plikow wiekszosci stosowanych na $wiecie formatéw gra-
fiki rastrowej i wektorowej jest réwniez mozliwos$¢ tworzenia miniatur ulatwiajacych
poréwnywanie wielu wykreséw (menu File\ Thumbnails lub Plik\ Widok Miniatur po
zmianie jezyka opiséw na polski).

Wyniki analiz przestrzennych dajacych w efekcie mapy rastrowe mozna by réwniez
przedstawic¢ w postaci tabelarycznej wraz ze wspétrzednymi X i Y kazdej komérki (wezla

tekstowych wyniki obliczerr byty porzadkowane alfabetycznie. Dlatego tez w plikach tych ko-
lejnos¢ miesiecy jest nieco klopotliwa i na pierwszy rzut oka nielogiczna: II, II, IV, IX, I, Rok,
VIII, VII, VL, V, XII, XIi X.
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siatki). Poniewaz jednak przyjeta w niniejszej rozprawie standardowa siatka interpola-
cyjna miata rozdzielczo$¢ 1 na 1 km i 319 114 weztéw (patrz dodatek X.6), uzycie arkuszy
MS Excel stwarzaloby utrudnienie w dalszym przetwarzaniu tych danych (ograniczenie
65 536 wierszy). Konieczny bylby zapis tabeli w plikach tekstowych lub wykorzystanie
arkuszy trudno dostepnych programéw komercyjnych bez takich ograniczen jak Excel.
Obydwa rozwigzania majg oczywiste wady. W pierwszym przypadku stanowi ja przede
wszystkim nieefektywne wykorzystanie przestrzeni dyskowej - plik tekstowy zawierajg-
cy pojedyncza siatke interpolacyjng ze wspoélrzednymi zajmuje okoto 10 MB. Z drugiej
strony dane te sg najbardziej uzyteczne, kiedy mozna je szybko przedstawi¢ w postaci
kartograficznej. Majac na uwadze te wszystkie czynniki zdecydowano sie zamiesci¢
mapy rastrowe w formacie binarnym programu Surfer for Windows (GRD wersja 7).
Jest to co prawda program komercyjny (http://www.goldensoftware.com/products/
surfer/surfer.shtml), ale ze wzgledu na duza jego popularnos¢ format GRD jest ,czy-
tany” przez wiekszos¢ oprogramowania GIS i stuzacego do analizy rzezby. Jest
wéréd nich co najmniej kilka bardzo dobrych produktéw bezptatnych, a wéréd nich
SAGA GIS (http:/ /sourceforge.net/ projects/saga-gis), GRASS (http:/ / grass.itc.it/), ILWIS
(http:/ /www.ilwis.org/index.htm). Dwa ostatnie wymienione pakiety wykorzystuja do
importu plikéw GRD biblioteke GDAL (http:/ /www.gdal.org/formats_list.html), ktéra
zostala rowniez dostosowana do uzywania w §rodowisku R w postaci pakietu RGDAL
(http:/ /cran.r-project.org/web/packages/rgdal/index.html). Aby ulatwi¢ uzytkowni-
kowi korzystanie z siatek interpolacyjnych w formacie GRD, na plycie w folderze
\\programy\ Surfer 8\ umieszczono plik instalacyjny wersji testowej programu Surfer
oraz skrypt jezyka Visual Basic Grd2Arc.bas. Daje to mozliwos¢ ich: 1) szybkiej wizuali-
zacji w postaci map rastrowych, izoliniowych, blokdiagraméw siatkowych i wypelnio-
nych (cieniowanych) oraz 2) konwersji do tabel tekstowych (DAT) i plikéw rastrowych
Arclnfo/ ArcGIS w formacie ASCII (ASC). W niniejszym tekscie nie ma miejsca na szcze-
gotowe instrukgje, jak wykonywacé poszczegélne operacje w programie Surfer. Nieznaja-
cy tego programu czytelnik musi skorzysta¢ z informacji zawartych w pliku pomocy. Po-
nizej umieszczono jednak kilka uzytecznych wskazéwek, ktére powinny znaczaco
przyspieszy¢ opanowanie tej wiedzy.

* Wersja testowa programu Surfer umozliwia tworzenie i wizualizacje na ekranie
komputera wymienionych wyzej reprezentacji kartograficznych siatek interpolacyjnych,
lecz nie mozna ich drukowac ani zapisywac.

* Kazda mapa (izoliniowa, rastrowa, blokdiagram) utworzona na podstawie pliku
GRD moze by¢ uzupelniona innymi danymi, na przyklad warstwa z punktami pomia-
rowymi, granicami regionéw, siecig rzeczna lub drogowsa. Caloé¢ zapisywana jest w pli-
ku z rozszerzeniem SRF. W wiekszosci przypadkéw, na dolaczonej plycie DVD, siatki
GRD s3a przedstawione w postaci gotowych map rastrowych z nalozonymi granicami
Polski, lokalizacjg gtéwnych miast i przebiegiem najwiekszych rzek, i zapisane do plikéw
SRF.

* Aby wyeksportowa¢ zawartos¢ pliku GRD do tabeli tekstowej, nalezy uzy¢ opgji
menu Grid\ Convert, a nastepnie wskaza¢ 1) dane Zrédlowe do konwersji oraz 2) nazwe
i format (DAT) pliku docelowego. Konwersja obejmuje cala prostokatna siatke, a wiec
rowniez te wezly lezace poza granica Polski, ktére nie maja okreslonej wartosci. Sa one
opisane kodem ,1.70141E+038".

* Do eksportu zawartosci pliku GRD do rastrowego formatu ArcInfo/ ArcGIS (ASC)
postuzyé sie mozna zainstalowanym wraz Surferem programem Scripter. Po jego uru-
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chomieniu nalezy zaladowa¢ zapisany na ptycie w folderze \ \ programy\Surfer 8\ plik
Grd2Arc.bas, a nastepnie uruchomic zapisang w nim procedure, ,klikajac” na ikone pa-
ska narzedziowego przedstawiajacg zielony, zwrécony wierzchotkiem w prawo tréjkat.
W kolejnym kroku podaje sie lokalizacje i nazwe Zrédtowego pliku GRD. Docelowy plik
o rozszerzeniu ASC tworzony jest automatycznie w tym samym folderze.

e Najwiecej, bo 325, plikéw GRD reprezentuje wyniki symulacji p61 MSDO dla po-
szczegblnych miesiecy i lat wielolecia. W tym wypadku utworzono tylko jedna, przy-
kladowa, mape rastrowa zapisang w formacie SRF (plikMapa_rok-58_symO1.srf w folde-
rze \ \wyniki\symulacje MSDO\). Aby utworzy¢ wlasng mape na podstawie danych
dla dowolnego innego okresu, nalezy w niej ,,podmieni¢” siatke interpolacyjna. Opera-
cje te wykonuje sie poprzez wskazanie i dwukrotne klikniecie warstwy ,rok-
58_sym01” w panelu ,Object Manager”, umieszczonym standardowo w lewej czesci
okna programu. Otworzy sie wéwczas okno zatytutowane: ,Map: rok-58_sym01 Properties”.
Na zakladce , General” tego okna, w polu ,Input Grid”, nalezy klikna¢ ikone symboli-
zujaca otwieranie teczki z dokumentami, a nastepnie wskaza¢ nowy plik GRD. Nalezy
jednak pamietaé, ze skala wartosci przedstawianych na mapie zostanie dostosowana
do ich zakresu w nowej, utworzonej wlasnie siatce. Aby méc bezposrednio wizualnie
poréwnywac kolejne tworzone mapy, za kazdym razem nalezy skorygowac skale do
jednolitego zakresu. W wypadku 325 symulowanych w przestrzeni danych znormali-
zowanych pdél MSDO sa to wartosci w przedziale od -5,47 do +5,8. Zmiany skali doko-
nuje sie¢ po kliknieciu na pasek koloréw widoczny w zakladce ,General” okna ,Map:
rok-58_sym01 Properties”.

2.3. Spis zawartosci dysku

2.3.1. Dane zréodlowe

Zawartos¢ dysku jest uporzadkowana w czterech gléwnych folderach: \\dane,
\\wyniki, \\ryciny_kolorowe i \ \ programy. W pierwszym z nich zostaly zapisane ory-
ginalne dane Zr6dlowe MSDO, a takze cyfrowe modele rzezby terenu Polski. W folderze
\\dane\ MSDO_wszystkie\ znajduja sie dwa pliki XLS zawierajace kazdy po 25 arkuszy
- po jednym na kazdy rok 25-lecia 1956-1980. W jednym znajduja sie surowe dane pomia-
rowe; w drugim dane znormalizowane (patrz dodatek X.4). Arkusz z danymi surowymi
zawiera najczesciej 22 kolumny: nr punktu pomiarowego, jego nazwe, wspélrzedne Xi'Y
w ukfadzie 1992, wysoko$¢ punktu w m n.p.m. podawang w Rocznikach oraz érednia
wysokosé oczka siatki cyfrowego modelu rzezby, w ktérym byt on zlokalizowany, od-
czytang przy 500 m i 1000 m rozdzielczosci DEM". W kolejnych 13 kolumnach zapisano
miesieczne i roczne wartosci MSDO w wyrazone w mm. W pozostatych dwoéch, wyjat-
kowo trzech, kolumnach podano daty wystapienia rocznego MSDO. Dane pozyskane
z DWD, a pochodzace z obszaru dawnego NRD znajduja sie zawsze w ostatnich wier-
szach tabeli (por rozdz. V.1 i zalacznik XII.1). W skoroszycie z danymi znormalizowany-
mi zapisano jedynie numer kazdego punktu i jego wspotrzedne Xi'Y.

W folderze \ \dane\MSDO_wszystkie\ kodowane\ znajduje sie¢ 25 plikéw XLS, po
jednym dla kazdego roku wielolecia, zawierajacych przekodowane na forme binarng

* Pochodzenie i spos6b przygotowania owego DEM oméwiono w dalszej czesci dodatku X.3.
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wzgledem 13 wartosci progowych wartosci pomiarowe MSDO (patrz rozdz. 111.2.3 i 111.2.4).
Punkty pomiarowe identyfikujg ich numery i wspotrzedne X i Y. W nastepnych 169 kolum-
nach zapisano dla kolejnych miesiecy i catego roku po 13 wektoréw binarnych (0/1). W na-
gtéwkach kolumn podany jest identyfikator okresu i warto$¢ progowa opadu w mm.

W folderze \ \ dane\MSDO _roczne\ znajduje sie jeden plik skoroszytu Excela z tabe-
la zawierajacg 61 938 wierszy. Sa to uporzadkowane chronologicznie wszystkie przypad-
ki rocznych MSDO z analizowanego 25-lecia. Oprécz oméwionych juz poprzednio ko-
lumn zawierajg one numer dnia w roku kalendarzowym (Dzieri) i numer dnia w roku
julianiskim (Dzieri 365), w ktérym wystapit roczny MSDO.

W folderze \\dane\hipsometria\ zapisano, w plikach GRD programu Surfer, cy-
frowe modele rzezby (DEM) Polski o rozdzielczosci 500 i 1000 m. Pierwszy z nich jest
réwniez przygotowany do wizualizacji w wyzej wymienionym programie w postaci pli-
ku SRF, zawierajagcym takze wektorowe warstwy granicy panstwa, gléwnych rzek
i miast oraz linii brzegowej Battyku. Z pomoca owych modeli odczytano srednie wysoko-
Sci oczek siatki, wewnatrz ktérych znajdowaly sie punkty pomiaru opadéw (zmienne
h500 i h1000 w tabelach z danymi Zrédtowymi). Z poprzednio wykonanych analiz (Stach,
Tamulewicz 2005a) wynika bowiem, ze wspétrzedna Z pobrana dla oczka 1x1 km GTOPO30
(http:/ /edcdaac.usgs.gov/ gtopo30/ gtopo30.html), w ktérym zlokalizowano posterunek
opadowy jest w wypadku analiz obejmujacych terytorium calego kraju lepszym predyktorem
opadéw niz rzedna wysokosci podawana dla posterunkéw w rocznikach Opady Atmosfe-
ryczne. W niniejszym opracowaniu wykorzystano inne dane zZrédtowe do stworzenia obu
modeli rzezby. Byt to przede wszystkim DETD2 udostepniony przez koordynatora projektu
(Uniwersytet Slaski). Dla obszaréw bedacych poza jego zasiegiem uzyto drugiej wersji mode-
lu SRTM (eOsrp0lu.ecs.nasa.gov/srtm/version2/SRTM3/Eurasia/). Danych hipsometrycz-
nych w analizach zawartych w niniejszej rozprawie nie wykorzystano. S one jednak poten-
cjalnie waznym elementem badania struktur czasoprzestrzennych pél opadowych. Moga by¢
zatem czesto potrzebne przysztym uzytkownikom przygotowanej bazy danych MSDO.

2.3.2. Numeryczne i graficzne wyniki analiz

Ponad 87% objetosci zataczonego DVD zajmuje zawartoéc folderu \ \ wyniki (6024
pliki w 102 folderach zajmujace 1 395 981 999 bajtow).

Wyniki analizy statystycznej i kartograficznej danych MSDO, opisane w rozdziale V
niniejszej rozprawy, zamieszczono w folderze \ \ wyniki\ statystyki\ . Sa to zaréwno tabe-
le umieszczone w skoroszytach plikéw XLS, jak i mapy punktowe oraz rastrowe (pliki
GRD i SRF). W osobnych plikach Excela zapisano wyniki obliczen statystyk globalnych
(Statystyki_MSDO_klasyczne.xls) i statystyk lokalnych w stosunku do najblizszego sa-
siada (Statystyki_MSDO_NN.xIs). Te drugie dotycza zaréwno odleglosci pomiedzy
punktami pomiarowymi, jak i réznic zmierzonych na nich MSDO. W podkatalogu
\\ wyniki\ statystyki\ Mapy\ znajduja si¢ wszystkie mapy, ktére umieszczono w roz-
dziale V, wraz z danymi Zr6dfowymi, na podstawie ktérych zostaly one wygenerowane.

W katalogu \ \ wyniki\ maskowanie\ umieszczono dwa pliki XLS. W pierwszym z
nich - Maskowanie_56-80.xls - podano za pomoca kodowania binarnego 1/0, ktére dane
MSDO zostaly uzyte, a ktére zamaskowano w trakcie analizy i modelowania struktury
przestrzennej (patrz dodatek X.5). Materialy te sa uporzadkowane w tabelach rocznych
znajdujacych sie w osobnych arkuszach skoroszytu. W drugim pliku - Zamaskowane.xIs
- zawarto podsumowujace procedure maskowania statystyki i wykresy.
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W folderze \ \wyniki\ normalizacja\ zapisano 25 plikéw TXT, po jednym dla kazde-
go roku analizowanego wielolecia. Zostaly one wygenerowane przez program ISATIS
(Bleines i in. 2007) i zawieraja wszystkie parametry procedury normalizacji poszczegol-
nych serii Zrédtowych miesiecznych i rocznych MSDO (patrz dodatek X.4), a wéréd nich
wspdtczynniki wielomianéw Hermite.

Najwazniejsze rezultaty niniejszej rozprawy znajduja sie w folderze \\wyniki\
struktura\. Materialy umieszczone w podkatalogu \ \ wyniki\ struktura\ semiwariogra-
my_empiryczne\ stanowia uporzadkowane latami pliki tekstowe (TXT), zawierajace dla
kazdej miesiecznej i rocznej serii danych MSDO wyliczone wartoéci semiwariancji empi-
rycznych. Kazdy z tych plikéw, wygenerowanych z programu ISATS, zawiera zar6wno
semiwariancje danych surowych, normalizowanych, jak i kodowanych. W podkatalogu
\ \wyniki\ struktura\ modele_semiwariograméw)\ jest najwiecej, bo az 5258 plikow.
Przede wszystkim zostaly tam zapisane w 4 plikach XLS zbiorcze zestawienia parame-
tréw modeli semiwariancji danych surowych, znormalizowanych i kodowanych MSDO
oraz obliczone za pomocg programu Vmodel wartoéci modeli danych znormalizowanych
co 500 m (patrz rozdz. VI.6). W folderze tym jest takze 25 podkatalogéw, po jednym dla
kazdego roku wielolecia (na przyktad: \\wyniki\struktura\ modele semiwariogra-
moéw\ 1956\ ). Zawierajg one pliki tekstowe (TXT) z parametrami modeli struktury prze-
strzennej MSDO, wyeksportowane z programu ISATIS. Dane te, zestawione w wspo-
mnianych wyzej tabelach zbiorczych, byly podstawa do opisanych w rozdziatach VIi VII
niniejszej rozprawy analiz. W kazdym z owych folderéw rocznych jest takze katalog
\ryciny z plikami WMF - po jednym dla kazdego wykonanego modelu danych suro-
wych, znormalizowanych i kodowanych. Jak wspomniano w zatgczniku XIL2.2 sa to wy-
kresy z semiwariancjami empirycznymi i dopasowanymi do nich funkcjami modeli.

Wyniki opisanych w rozdziale VIII analiz zmienno$ci czasoprzestrzennej rocznych
MSDO zamieszczono w folderze \ \wyniki\roczne MSDO\. Ich czeéé, ktéra byla trescig
podrozdziatéw od VIII.1 do VIIL3 zapisano w folderze \\wyniki\roczne MSDO\ Praw-
dopodobieristwo\ . Jest tam tabela, na podstawie ktérej wygenerowano rycine 112, zawiera-
jaca zgeneralizowane w pentadach i przedzialach co 5 mm wysokosci rocznych MSDO z ca-
tego wielolecia (plik Roczne_MSDO_pentady_klasy.xls). W pliku KDE_10nalOnor_pra-
wdopodobienstwo.xls zamieszczono estymowane, metoda interpolacji, gestosci skupient
prawdopodobieristwa wystapienia danego dnia na obszarze Polski maksymalnych rocz-
nych sum dobowych opadéw o okreslonej wysokosci (dane ryc. 114). Obie ryciny w for-
macie SRF wraz ze Zrédlowymi siatkami interpolacyjnymi (pliki GRD) zostaly zapisane
w folderze \\wyniki\roczne MSDO\Prawdopodobienistwo\Ryciny\. Oprécz tego w
pliku Statystyki_prawdopodobieristwa_rocznych_MSDO.xls znajduja sie przetworzone
dane prawdopodobieristwa rocznych MSDO, ktére przedstawiono w tabeli 25 i na ryci-
nach 115-117. W folderze \\wyniki\roczne MSDO\ zmienno$é_przestrzenna\ umiesz-
czono wyniki obliczeri oméwionych w rozdziale VIII.4. S to ryciny 118, 119 i 120 w pli-
kach SRF oraz zrédlowe siatki interpolacyjne (GRD). Rezultaty modelowania struktury
przestrzennej termindéw rocznych MSDO zostaly zestawione w folderze \ \ wyniki\ rocz-
ne_MSDO\ struktura_przestrzenna_termindw\. Analogicznie jak w wypadku analizy
struktury wysokosci opadéw, oprocz zbiorczej tabeli (plik Zbiorczy_modele_ter-
mindéw.xls), zamieszczono zrédlowe pliki tekstowe z semiwariancjami empirycznymi
iich modelami oraz pliki WMF z wykresami (w folderze \ \wyniki\roczne_MSDO\ stru-
ktura_przestrzenna_terminéw\ryciny\). W trakcie obliczania semiwariancji empirycz-
nych terminéw rocznych MSDO réwniez wykonywano maskowanie danych odstajacych.
Zapis tej procedury jest zawarty w dwoch plikach XLS dla lat 1956-1970 i 1971-1980.
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W folderze \\wyniki\symulacje MSDO\ i jego podkatalogach umieszczono siatki in-
terpolacyjne GRD z warunkowymi symulacjami p6l MSDO oraz przyklady ich wizualizacji.
Szczegdlowe wyjasnienia zawarte s w dodatku X.2 i rozdziale VI.3. Pliki GRD uporzadko-
wane sa wedlug kolejnych miesiecy roku kalendarzowego i ,catych” lat. Ich nazwy jedno-
znacznie identyfikuja serie danych MSDO, z ktorej zostalty wygenerowane. Nalezy pamietac,
ze w celu umozliwienia bezposredniego poréwnywania zmiennosci przestrzennej MSDO
pomiedzy réznymi okresami, symulacji dokonywano w przestrzeni danych znormalizowa-
nych. Obrazy symulowane odzwierciedlaja wiernie dane pomiarowe w ich lokalizacjach oraz
z pewnym przyblizeniem rozklad statystyczny wartosci i strukture reprezentowana przez
model semiwariancji. Nie sa jednak najlepszg prognoza wartosci punktowych w miejscach, w
ktérych nie wykonywano pomiaréw. W gléwnym folderze \\wyniki\symulacje MSDO\
umieszczono przyktady wizualizacji symulowanych pél MSDO w programach Surfer i Glo-
bal Mapper (pliki SRF i GMW - patrz. zatacznik XII.2.2 i XI1.2.3.3). Znajduja sie tam réwniez
warstwy wektorowe z granicami Polski, gtéwnymi rzekami i miastami w formacie SHP Arc-
GIS/ ArcInfo (kwartet plikéw o tej samej nazwie i rozszerzeniach SHP/SHX/DBF/PRY]). Pliki
te mozna uzy¢ do tworzenia wizualizacji zaréwno w Surferze, jak i Global Mapperze.

2.3.3. Wersja elektroniczna kolorowych rycin i tabel

Elektroniczne kopie oryginalnych kolorowych rycin i tabel zostaly zapisane
w folderze \\ryciny_kolorowe. Sa to pliki JPG uporzadkowane w podfolderach wedlug
poszczegodlnych rozdzialéw rozprawy. Ich nazwy sa zgodne ze stosowana ciagla nume-
racja rycin i tabel, np. ryc_25.jpg lub tab_03.jpg.

2.3.4. Pliki instalacyjne programéw komputerowych

W folderze \ \ programy umieszczono w osobnych podfolderach pliki instalacyjne
trzech programéw komputerowych. Nazwy podfolderéw identyfikujg ich zawartosé.
Oprécz wspomnianych juz wyzej Surfera dla Windows i IrfanView znajduje sie tam
réwniez wersja demonstracyjna programu Global Mapper (http://www.global-
mapper.com/). Jest to, oprocz innych funkeji, uniwersalna przegladarka i translator pli-
koéw z kategorii GIS. Moze on réwniez postuzyé¢ do wizualizacji wygenerowanych w ni-
niejszym opracowaniu siatek rastrowych GRD w polaczeniu z innymi danymi
wektorowymi i rastrowymi. Przykladem moze by¢ plik srodowiska pracy Global Mappe-
ra (ang. Global Mapper workspace file) umieszczony w folderze \ \wyniki\ symulacje MSDO\,
a noszacy nazwe rok-80_sym0Ol.gmw. Zawiera on odwolania do szeregu plikéw umiesz-
czonych na ptycie DVD i generuje obraz symulacji pola rocznych MSDO z roku 1980, na-
tozony na cyfrowy model rzezby i uzupetniony o granice parnstwa, gtéwne rzeki i miasta.
Poprawne wykonanie zawartych w pliku GMW poleceri wymaga modyfikacji $ciezek lo-
kalizacji poszczegélnych plikéw z danymi Zrédlowymi. Poniewaz jest on zapisany
w formacie tekstowym, modyfikacji takiej mozna dokona¢ za pomoca kazdego edytora
tekstu, poczynajac od Notatnika Windows. Siatki interpolacyjne w formacie GRD nie
zawieraja informacji o stosowanym w nich ukladzie wspétrzednych. W trakcie ich impor-
tu do programu Global Mapper nalezy zatem wybra¢ w oknie dialogowym ,, Select projec-
tion for ....” w polu ,projection” opcje ,Poland 1992/19”. Zamieszczona na ptycie DVD
wersja demonstracyjna programu Global Mapper zawiera jednak szereg ograniczen
funkcjonalnosci, miedzy innymi pozwala jednoczeénie zaladowa¢ maksymalnie tylko 4
warstwy danych i nie pozwala korzystac¢ z plikéw srodowiska pracy (GMW).
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List of figures and tables

Figures

Chapter II

1.

Time and space domains in MDPT analysis with reference to major atmospheric
occurrences (Hense, Friederichs 2006, modified). Legend: 1 - direct spatial range of
MDPT data, 2 - direct temporal range of MDPT data, 3 - indirect spatial range of
MDPT data, 4 - indirect temporal range of MDPT data. Domains designated "A",
"B", "C" and "D" are effects of a combination of the above-mentioned ranges. De-
tailed explanations in the text.

. Relation between the area (F, km2) and circumference (U2, (km),) of single Cumu-

lonimbus clouds and their clusters (generating convective precipitation) in Ger-
many (Hauf, Theusner 2003). Colour is used to present the number of
clouds/clusters examined in the particular area and circumference classes. De-
tailed explanations in the text.

Chapter III

3.

h-scattergrams of the first six lag distances, 2,500 m each, for MDPT data from July
1977. The diagrams also give the range of the distance, mean lag for all the data
pairs in the given interval, number of pairs, and the coefficient of linear correlation
between measurement results. Worth noting is a decreasing correlation of MDPTs
with a growing distance between the sites.

. Correlogram and semivariogram of MDPT data from July 1977 calculated for 85

lag intervals 2,500 m each. Marked in the diagram are the zero autocorrelation
level and the sample variance amounting to 153.72, denoted in geostatistics as C(0)
- autocovariance for a 0 lag distance.

. Geometric interpretation of the value of semivariogram y(h) as the mean of all the

squared orthogonal distances d. from the diagonal (the first bisector) of the h-
scattergram (Goovaerts 1997).

. Autocovariance and a semivariogram of coded data can be interpreted as a pro-

portion of points (data pairs) which occur in specified parts of the h-scattergram:
autocovariance - the horizontally hatched area, semivariogram - the vertically
hatched area (Goovaerts 1997). In preparing the figure use was made of the maxi-
mum annual daily total of precipitation of 18 July 1970. The diagram shows the
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10.

11.

12.

13.

14.

15.

16.

17.

values for 392 pairs of sites separated by a distance of 1.5 to 4.5 km. The threshold
value z is the daily total of 100 mm.

. Profile of rainfall stations (one dimensional data) working in May 1980, used to il-

lustrate methods of the geostatistical analysis of coded data.

. MDPTs registered in May 1980 at the stations situated along the profile (Fig. 7).
. Cumulative distribution of the probability (cdf) of MDPTs registered at rainfall sta-

tions throughout Poland in May 1980. Marked in the diagram are daily totals with
probabilities 0.2, 0.4, 0.6, 0.8, 0.9 and 0.95 of being exceeded (the 20th, 40th, ...., 95th
percentiles).

Threshold values of MDPTs in May 1980 with probabilities of 0.2, 0.4, 0.6, 0.8, 0.9
and 0.95 (Fig. 9, the 20th, 40th, 60th, 80th, 90th and 95th percentiles) mapped onto
the profile data (Figs 7 and 8).

MDPTs registered in May 1980 along the analysed profile (Figs 7 and 8), coded
into binary data vectors in accordance with formula [12] depending on how much
they exceed threshold values determined from the global curve of the cumulative
probability distribution (the 20th, 40th, 60th, 80th, 90th and 95th percentiles, Fig. 9).
Empirical semivariograms and their models for coded values (the 20th, 40th, 60th,
80th, 90th and 95th percentiles, Fig. 9) of MDPTs in Poland in May 1980.

Basic semivariogram models employed to describe the spatial structure of MDPTs
and the estimation and simulation of their probability field (A). An example of a
complex (nested) semivariogram model consisting of three basic models: nugget,
exponential, and spherical (B). In the diagrams basic parameters of the models are
indicated: sill variance (C), variance of the components (C,, partial sills), range (a),
and ranges of the components (ax, partial ranges).

Examples of problems with modelling the spatial structure of normalised data.
A fuller explanation in the text.

Examples of empirical semivariograms of coded data with outlying values of the
first lag distances, and their models. A dashed line marks the variance level of
data. A fuller explanation in the text.

Examples of chaotic empirical semivariograms of coded data, and models fitted to
them. A dashed line marks the variance level of data. A fuller explanation in the text.
Examples of empirical semivariograms of coded data displaying no clear structure,
and their models. A dashed line marks the variance level of data. A fuller explana-
tion in the text.

Chapter IV

18.

19.

20.
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Annual precipitation totals on the territory of Poland over the years 1881-2000.
Data for the century 1901-2000 come from the TYN CY 1.1 database
(http:/ /www.cru.uea.ac. uk /~timm /cty /obs /TYN_CY_1_1. html), while the
1881-1990 figures have been derived from Kozuchowski (1985) and converted us-
ing linear regression.

Mean monthly precipitation totals in the century 1901-2000 (A) and mean devia-
tions from them (B) in three multi-year periods: 1901-1955, 1956-1980 (marked
with hatching) and 1981-2000. The data come from the TYN CY 1.1 database
(http:/ /www.cru.uea.ac.uk/~timm/cty /obs/TYN_CY_1_1. html).

Relations between mean annual air temperatures and annual precipitation totals
on the territory of Poland in the century 1901-2000 on the basis of the TYN CY 1.1
database (http://www.cru.uea.ac.uk/~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1.html). The
multi-year period under analysis is marked by a different symbol.



21.

Mean monthly air temperature in the century 1901-2000 (A), and mean deviations
from them (B) in three multi-year periods: 1901-1955, 1956-1980 (marked with
hatching) and 1981-2000. Data come from the TYN CY 1.1 database
(http:/ /www.cru.uea.ac.uk/~timm/cty/obs/TYN_CY_1_1. html).

Chapter V

22.

23.

24.

25.

26.

27.

28.

29.

30.

31.

32.

Distribution and number of precipitation measuring sites in the multi-year period
1956-1980 with identical location co-ordinates: A - distribution of such sites in
1956 (a) and 1975 (b); symbol (c) denotes the location of major towns; B - changes
in their number in the successive years of the multi-year period; a darker hue
marks the number of cases where as many as three sites had the same co-
ordinates.

List of the number of MDPT measurements in Poland and Germany used in the
present work: a - monthly data from PIHM/IMGW Precipitation Yearbooks, b -
annual data from PIHM/IMGW Precipitation Yearbooks, ¢ - monthly data from
the German side of the border zone, d - annual data from the German side of the
border zone.

Statistics of the nearest neighbour distances and randomness of the spatial distri-
bution of measuring points for which MDPTs were analysed in the successive
months (A) and years (B) of the multi-year period 1956-80. Legend: (a) - mean dis-
tance to nearest neighbour, (b) - standard deviation of distance to nearest
neighbour, (c) - skewness of distance to nearest neighbour, (d) - Clark-Evans in-
dex of random spatial distribution.

Distribution of measuring points in the months and years with their smallest and
greatest numbers.

Frequency of the number of data points within a radius of 35 km from a node of
the 1x1 km interpolation grid for the months and years of the multi-year period
1956-80 with the smallest and greatest density of the measuring network.
Frequency of the distance from a node of the 1x1 km interpolation grid to the
nearest data point for the months and years of the multi-year period 1956-80 with
the smallest and greatest density of the measuring network.

Distance of a node of the interpolation grid (1x1 km) from the nearest measuring
site in the month with their smallest (II-56: 1,890) and greatest number (VIII-75:
2,707).

Distance of a node of the interpolation grid (1x1 km) from the nearest measuring
site in the year with their smallest (1956: 1,768) and greatest number (1975: 2,698).
Number of measuring sites within a radius of 35 km from each node of the inter-
polation grid (1x1 km) in the month with their smallest (II-1956: 1,890) and great-
est density (VIII-1975: 2,707).

Number of measuring sites within a radius of 35 km from each node of the inter-
polation grid (1x1 km) in the year with their smallest (1956: 1,768) and greatest
density (1975: 2,698).

Difference in the number of data points within a radius of 35 km from a node of
the 1x1 km interpolation grid between August 1975 (maximum number of rainfall
measuring sites in the multi-year period 1956-80) and February 1956 (minimum
number of sites) - A. Difference in the distance of a node of the 1x1 km interpola-
tion grid to the nearest data point between August 1975 and February 1956 - B.
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33.

34.

35.

36.

37.

38.

39.

40.

41.

42.

43.

44.

45.

46.

47.

48.

Comparison of empirical distribution functions of all the daily precipitation totals
from the 1956-1980 period (1) with the distributions of monthly (2) and annual (3)
MDPTs for three sites located in the German side of the border zone (cf. Appen-
dix XIL1).

Examples of four types of statistical distribution characterising MDPT data sets.
Points represent empirical values, and lines, best-fitted theoretical functions of
probability density: VI.1961 - log-normal, VI.1969 - Weibull, XII.1976 - gamma,
and V.1978 - of extreme values (Gumbel I).

Empirical distribution functions of MDPTs for the particular months of the multi-
year period 1956-80: January to June. The thick red line marks mean distributions
for the entire data set.

Empirical distribution functions of MDPTs for the particular months of the multi-
year period 1956-80: July to December. The thick red line marks mean distribu-
tions for the entire data set.

Cumulative mean distributions of MDPTs for the particular months of the multi-
year period 1956-80.

Cumulative distributions of annual MDPTs for the particular years of the multi-
year period 1956-80. Colour is used to distinguish the mean distribution (for the
entire data set) from extreme years significantly departing from the mean.
Median, inter-quartile interval and 90% interval of monthly and annual MDPTs
in the multi-year period 1956-80.

Mean values (b), standard deviation (a) and skewness (c) of MDPTs in the succes-
sive months (A) and years (B) of the multi-year period 1956-80.

Hypothetical data profiles over time or space illustrating common relations be-
tween local means and local variability (Isaaks, Srivastava 1989): (a) - the mean,
represented by a horizontal line, and variability are constant, (b) - trend of the
mean, variability remains constant, (c) - the mean is constant while variability in-
creases or decreases, (d) - both local means and local variability increase or de-
crease.

Relation between the mean and the standard deviation of MDPTs in the particu-
lar months of the multi-year period 1956-80: A - global statistics, B - differences in
rainfall amount in comparison with the nearest neighbour. Marked in the dia-
grams are the regression curve and its 99% confidence interval. Also given is the
formula for the function and the coefficient of determination of the regression.
Median, inter-quartile interval and range of monthly and annual mean differ-
ences in MDPTs at the nearest sites in the multi-year period 1956-80.

Values of the mean (a), standard deviation (b) and skewness (c) of differences in
MDPTs at the nearest sites in the successive months (A) and years (B) of the
multi-year period 1956-80.

Trends in the statistics of differences in relation to the nearest neighbour in
monthly MDPTs for March in the multi-year period 1956-1980.

Point maps of standardised rainfall amounts for months characterised by the
smallest (II-1976) and greatest (VII-1965) mean local variability of MDPTs.

Point maps of standardised rainfall amounts for the years characterised by the
smallest (1962) and greatest (1965) mean local variability of MDPTs.

Recurrence (number of cases per year) of specified values of maximum monthly
and annual daily totals in Poland determined on the basis of data from the multi-
year period 1956-1980.



49.

The dates and amounts of maximum annual daily precipitation recorded in Po-
land and in the German side of the border zone in the multi-year period 1956-80
(61,940 cases).

Chapter VI

50.

51.

52.

53.

54.

55.

56.

57.

58.

59.

60.

61.

62.

63.

64.

65.

Directionless (isotropic, omnidirectional) semivariogram models of normalised
data for monthly sets of MDPTs from January to June. The thick red line marks
the mean semivariogram for the 25-year period 1956-1980.

Directionless semivariogram models of normalised data for monthly sets of
MDPTs from July to December. The thick red line marks the mean semivariogram
for the 25-year period 1956-1980.

25-year means of isotropic semivariogram models of normalised data for the par-
ticular monthly sets of MDPTs (cf. Figs 50 and 51).

Directionless semivariogram models of normalised data for annual MDPT sets.
The thick red line marks the mean semivariogram for the 25-year period 1956-80.
Colour is used to mark a few extreme cases.

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised data from January 1960 and March 1964.

Single images of conditional simulations of the annual MDPT field carried out for
normalised data from 1965 and 1970.

Examples of empirical semivariograms of normalised data and their models for
the five distinguished types of spatial structure of MDPTs. Arrows mark rough
ranges of the particular structures.

Frequency of the distinguished types of spatial structure of MDPTs for monthly
(A) and annual (B) data sets.

Seasonal variability of the five basic types of spatial structure of MDPTs in the 25-
year period 1956-80.

Frequencies of values of the nugget variance (Cp) and threshold variance of the
successive components (C;, C2 and Cs) of models of the spatial structure of nor-
malised monthly MDPT data from the multi-year period 1956-80. Both axes are
scaled in a way allowing a direct comparison of the diagrams.

Frequencies of the ranges of the successive components (A1, Az and A3) of models
of the spatial structure of normalised monthly MDPT data from the multi-year
period 1956-80. Only the frequency axis is scaled in a way allowing a direct com-
parison of the diagrams.

Frequencies of the ranges of all the components (A, Az and Aj jointly) of models
of the spatial structure of normalised monthly MDPT data from the multi-year
period 1956-80.

Frequency of the component variance values of the trend assessed for a lag dis-
tance of 212.5 km.

Share of the particular components in the total spatial variability of monthly
MDPTs in the multi-year period 1956-80.

Share of the particular components in the total spatial variability of annual
MDPTs in the multi-year period 1956-80.

Dendrite of similarity among models of the spatial structure of normalised
monthly MDPT data obtained using Ward's method of hierarchical clustering. A:
the entire dendrite; B-C: its fragments enlarged to show markings of the particu-
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66.

67.

68.

69.

70.

71.

72.

73.

74.

75.

76.

77.

78.

79.

lar cases. The rough ranges of the fragments are indicated with red arrows in
Figure A. Fragments D-F are presented in Figure 66.

Enlarged fragments of the dendrite of similarity among models of the spatial
structure of normalised monthly MDPT data obtained using Ward's method of
hierarchical clustering. The entire dendrite and rough ranges of its fragments are
presented in Figure 65A. Parts B and C of the dendrite can also be found in Figure 65.
Dendrite of similarity among models of the spatial structure of normalised an-
nual MDPT data obtained using Ward's method of hierarchical clustering.
Criterion of the division of dendrites of similarity among models of the spatial
structure of normalised MDPT data (Figs 65A and 76). Legend: a - agglomeration
curve of annual data; b - level of division of annual data dendrite into 3 classes
with collapsing distance equal to 5; c - agglomeration curve of monthly data; d -
level of division of monthly data dendrite into 7 classes with collapsing distance
equal to 24; e - level of division of monthly data dendrite into 4 classes with link-
age distance equal to 40.

Mean semivariance values (thick lines) for the distinguished 7 classes of models
of the spatial structure of normalised monthly MDPT data. Hatching is used to
mark the range of one standard deviation, and thin lines, models of selected
months most typical of each class (cf. maps in Figs 71 to 75).

Mean semivariance values (thick lines) for the distinguished 4 types of models of
the spatial structure of normalised monthly MDPT data. Hatching is used to
mark the range of one standard deviation, and thin lines, models of selected
months most typical of each class (cf. maps in Figs 71 to 75).

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised data from January 1980 (an example of class 1 out of 4) and August 1958
(examples of class 2 out of 4 and 2 out of 7).

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised data from January 1974 (an example of class 3 out of 4) and August 1977
(examples of class 4 out of 4 and 5 out of 7).

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised data from March 1978 (an example of class 1 out of 7) and August 1976
(an example of class 3 out of 7).

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised data from January 1973 (an example of class 4 out of 7) and October 1970
(an example of class 6 out of 7).

Single image of a conditional simulation of the MDPT field carried out for nor-
malised data from February 1978 (an example of class 7 out of 7).

Mean semivariance values (thick lines) for the distinguished 3 types of models of
the spatial structure of normalised annual MDPT data. Hatching is used to mark
the range of one standard deviation, and thin lines, models of selected years most
typical of each class (cf. maps in Figs 77 and 78).

Single images of conditional simulations of the MDPT field carried out for nor-
malised annual data from 1964 (an example of class 1 out of 3) and 1975 (an ex-
ample of class 2 out of 3).

Single image of a conditional simulation of the MDPT field carried out for nor-
malised annual data from 1964 (an example of class 3 out of 3).

Seasonal variability of mean variance values of the particular components of
models of the spatial structure of monthly normalised MDPT data. The 95% con-
fidence interval for the mean is marked.
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Seasonal variability of mean ranges of the particular components of models of the
spatial structure of monthly normalised MDPT data. The 95% confidence interval
for the mean is marked. The range of A; in January exceeded 168 km, which
greatly affected diagram readability; therefore it has been omitted.

Relations between Cp and C; means in the particular months of the year in the
models of the spatial structure of normalised MDPT data and their standard de-
viations. Dashed lines mark the 95% interval of regression confidence.

Seasonal variability of the share of the nugget variance (d) set against the clima-
tological correction factor (CF) of precipitation (a), and the correction factors for
the years 1996 (b) and 1997 (c) obtained during the BALTEX experiment. Data for
curves a, b and ¢ were obtained from Ungersbock et al. (2001) and Rudolf and
Rubel (2005). Detailed explanations in the text.

Temporal trend in the share of the nugget variance in models of the spatial struc-
ture of normalised monthly MDPT data for the multi-year period 1956-80. The
abbreviation 'nr. M' in the formula denotes the consecutive month number in the
multi-year period.

Temporal trend in the variance values of the first component in models of the
spatial structure of normalised monthly MDPT data for the multi-year period
1956-1980. The abbreviation 'nr. M' in the formula denotes the consecutive month
number in the multi-year period.

Temporal trend in the range values of the first component in models of the spatial
structure of normalised monthly MDPT data for the multi-year period 1956-1980.
The abbreviation 'nr. M' in the formula denotes the consecutive month number in
the multi-year period.

Seasonal variability of the mean values of residuals from the nugget variance
trend in models of the spatial structure monthly normalised MDPT data. The 95%
confidence interval for the mean is marked.

Relation between absolute nugget variance values of monthly MDPT sets calcu-
lated from the normalised data models and those coming from the original mod-
els of 'raw' measurement data. Detailed explanations in the text.

Variability of absolute variance values of the particular components in models of the
spatial structure of monthly MDPTs. The absence of a component was treated as zero.
Variability of absolute variance values of the particular components in models of
the spatial structure of annual MDPTs. The absence of a component was treated
as zero.

Seasonal variability of mean values of the root of the variance of the particular
components in models of the spatial structure of 'raw' monthly MDPT data. The
95% confidence interval for the mean is marked.

Dependence of the nugget variance (Co) of monthly MDPTs on the standard de-
viation of precipitation total (SD) and the root of the mean squares of differences
in precipitation in relation to the nearest neighbour (RMS). The colour of data
points denotes the extent of their deviation from the regression surface (blue: <1
SD of residuals, green: 1 - 2 SD, yellow: 2 - 3 SD, red: > 3 SD).

Chapter VII

92.

Example of standardised empirical semivariograms (A) and their models (B) for a
sequence of threshold values (the 1st, 5th, 10th, 20th, ..., 90th, 95th, 99th percen-
tiles) of MDPTs from July 1963. To facilitate comparison, the same colours are
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93.

94.

95.

96.

97.

98.

99.

100.

101.

102.

103.
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used, and in the successive diagrams the last semivariogram of the preceding
diagram is repeated.

Difference between the observed and the expected frequencies of use of the ele-
mentary models (spherical, exponential and Gaussian) to model the first compo-
nent of the spatial structure of coded data in relation to the season (A) and rela-
tive rainfall amount (B).

Seasonal variability of mean variance values of the particular components in
models of the spatial structure of coded monthly MDPT data. The 95% confidence
interval for the mean is marked.

Variability of mean variance values of the particular components in models of the
spatial structure of coded monthly MDPT data depending on the relative rainfall
amount. The 95% confidence interval for the mean is marked.

Variability of mean range values of the first component in models of the spatial
structure of coded monthly MDPT data depending on the relative rainfall
amount. The 95% confidence interval for the mean is marked.

Variability of mean variance values of the particular components in models of the
spatial structure of coded annual MDPT data depending on the relative rainfall
amount. The 95% confidence interval for the mean is marked.

Variability of mean range values of the first component of models of the spatial
structure of coded annual MDPT data depending on the relative rainfall amount.
The 95% confidence interval for the mean is marked.

Statistical distribution (the minimum, first quartile, median, third quartile, maxi-
mum) of absolute MDPT values for the particular thresholds for monthly (A) and
annual (B) data. To improve diagram readability, the right axis (for the 60th-99th
percentiles) is scaled in reverse order.

Variability of the nugget variance depending on the absolute rainfall amount in
models of the spatial structure of coded monthly MDPT data. Legend: a - data, b -
polynomial regression curve with 95% confidence interval marked, c - distribu-
tion of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline of order 3, 12% of
smoothing).

Variability of the variance of the first component depending on the absolute rain-
fall amount in models of the spatial structure of coded monthly MDPT data. Leg-
end: a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval
marked, ¢ - distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline
of order 3, 10% of smoothing).

Variability of the variance of the second component depending on the absolute
rainfall amount in models of the spatial structure of coded monthly MDPT data.
Legend: a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval
marked, ¢ - distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline
of order 3, 10% of smoothing). Eliminated from calculations were four most out-
lying results. One of them, visible in the diagram, is marked with a symbol differ-
ent from those used for the other data.

Variability of the range of the first component depending on the absolute rainfall
amount in models of the spatial structure of coded monthly MDPT data. Legend:
a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval marked, c -
distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline of order 3,
8% of smoothing). Eliminated from calculations were 97 most outlying results.
Some of them, visible in the diagram, are marked with symbols different from
those used for the other data.



104.

105.

106.

107.

108.

109.

110.

111.

Variability of the nugget variance depending on the absolute rainfall amount in
models of the spatial structure of coded MDPT data for the particular months, il-
lustrated with the help of polynomial functions. For January and July, the 95%
confidence interval for the functions is marked.

Variability of the variance of the first component depending on the absolute
rainfall amount in models of the spatial structure of coded MDPT data for the
particular months, illustrated with the help of polynomial functions. For January
and July, the 95% confidence interval for the functions is marked.

Variability of the variance of the second component depending on the absolute
rainfall amount in models of the spatial structure of coded MDPT data for the
particular months, illustrated with the help of polynomial functions. For January
and July, the 95% confidence interval for the functions is marked.

Variability of the range of the first component depending on the absolute rainfall
amount in models of the spatial structure of coded MDPT data for the particular
months, illustrated with the help of polynomial functions. For January and July,
the 95% confidence interval for the functions is marked.

Variability of the nugget variance depending on the absolute rainfall amount in
models of the spatial structure of coded annual MDPT data. Legend: a - data, b -
polynomial regression curve with 95% confidence interval marked, c - distribu-
tion of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline of order 3,20% of
smoothing). Eliminated from calculations was the most outlying result. It is
marked in the diagram with a symbol different from those used for the other
data.

Variability of the variance of the first component depending on the absolute
rainfall amount in models of the spatial structure of coded annual MDPT data.
Legend: a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval
marked, c - distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline
of order 3,20% of smoothing). Eliminated from calculations were four most out-
lying results. Two of them, visible in the diagram, are marked with symbols dif-
ferent from those used for the other data.

Variability of the variance of the second component depending on the absolute
rainfall amount in models of the spatial structure of coded annual MDPT data.
Legend: a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval
marked, c - distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline
of order 3, 20% of smoothing). Eliminated from calculations were three most
outlying results. None of them is visible in the diagram.

Variability of the range of the first component depending on the absolute rainfall
amount in models of the spatial structure of coded annual MDPT data. Legend:
a - data, b - polynomial regression curve with 95% confidence interval marked, c
- distribution of data smoothed with spline functions (Loess, B-spline of order 3,
20% of smoothing). Eliminated from calculations were five most outlying re-
sults. Four of them, visible in the diagram, are marked with symbols different
from those used for the other data.

Chapter VIII

112.

Dates of occurrence and MDPTs in Poland in the multi-year period 1956-1980
generalised in pentads and 5-mm rainfall intervals (cf. Fig. 49). Legend: A -
number of cases; B - probability.
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113.

114.

115.

116.

117.

118.

119.

120.

121.

122.

One-dimensional example of kernel density interpolation for 5 points and a
bandwidth pattern conforming to the normal distribution. Figures A and B pre-
sent the effect of the interpolation at various bandwidths. They were plotted us-
ing the example given in CrimeStat III (2004).

Probability of occurrence of a specified value of annual MDPTs on a given day
in Poland, estimated using the kernel density interpolation method - an isarith-
mic map (top) and a block diagram (bottom). Note: To enhance the visualisation
of low probabilities on the map, the class intervals are not equal.

Probability of occurrence of a specified value of annual MDPTs and lower on a
given day in Poland, and a division into seasons.

Temporal profiles of the probability of occurrence of a specified value of an an-
nual MDPT.

Profiles of the probability of occurrence (A) and share of a specified value of an
annual MDPT (B) for selected days of the year.

Mean (A) and the difference between the mean and the median (B) of the date of
occurrence of an annual MDPT in the multi-year period 1956-80. Hatching is
used to mark the range of tentative regions whose data were used to test the
significance of the differences.

First (A) and third (B) quartile of the date of occurrence of an annual MDPT in
the multi-year period 1956-80.

Standard deviation of the date of occurrence of an annual MDPT in the multi-
year period 1956-80.

Distribution of the dates of occurrence of an annual MDPT in the five tentatively
distinguished regions (cf. Fig. 118). Marked in the diagrams are also mean dates
and their 95% confidence intervals. The frequency scale is the same in all the
diagrams.

Directionless (isotropic, omnidirectional) semivariogram models of the dates of
occurrence of annual MDPTs. The thick red line marks the mean semivariogram
for the 25-year period 1956-1980. Colour is used to mark a few extreme cases.

X. Addenda

123.

124.

125.

126.

127.

Typical pattern of analysis of climatological data. Detailed explanations in the
text.

Pattern of analysis of climatological data accommodating all the available meas-
urement results, and next their spatial and then a temporal synthesis. Detailed
explanations in the text.

Pattern of a full geostatistical analysis. The elements covered in the present dis-
sertation occur against a grey background. A fuller explanation in the text.
Comparison of quantiles (0.001, 0.005, 0.01, 0.02, 0.03, . . ., 0.97, 0.98, 0.99, 0.995,
0.999) of the distribution of empirical annual MDPT data from 1976 with (a) the
results of its estimation (expected IK mean: E-type mean) and (b) its simulation
(the first three realisations) in a grid of 1 x 1 km.

Comparison of an empirical semivariogram (a) and its model (b) of measure-
ment data of annual 1976 MDPTs with empirical semivariograms (c) of its esti-
mation (expected IK mean: E-type mean) and (d) its simulation (the first three
realisations). Semivariograms (c) and (d) were calculated for 2,700 data taken at
random from a 1 x 1 km grid (319,114 nodes).



128.

129.

130.

131.

132.

133.

134.

135.

136.

137.

138.

139.

140.

Variability of the field of annual 1976 MDPTs, estimated (expected IK mean: E-
type mean) and simulated in a 1 x 1 km grid (the first three realisations).
Schematic diagram of the complete procedure of analysis and modelling of the
spatial structure, and of the estimation and simulation of the probability field of
maximum daily precipitation for a single set of monthly or annual data. Op-
tional operations are marked with a dashed line. The steps followed in the pre-
sent work are shown against a grey background.

Schematic diagram of the surface of models of simple (A) and nested (B)
semivariances with an isotropic autocorrelation of data. Legend: a - raster map
in flat projection, b, ¢, d - images in perspective: raster map, isarithmic map, and
three-dimensional wireframe model, respectively.

Schematic diagram of the surface of nested models of anisotropic semivariances
with a geometric (A) and geometric-zonal (B) type of anisotropy. Legend: a -
raster map in flat projection, b, ¢, d - images in perspective projection: raster
map, isoline map, and three-dimensional grid model, respectively.

Surfaces (maps) of semivariograms for the years 1956-1967. The range of values
presented in each of the maps is different. Each pixel has 4 x 4 km. Detailed ex-
planations in the text.

Surfaces (maps) of semivariograms for the years 1968-1980. The range of values
presented in each of the maps is different. Each pixel has 4 x 4 km. Detailed ex-
planations in the text.

Surfaces (maps) of semivariance for the particular months of 1977. The range of
values presented in each of the maps is different. Each pixel has 4 x 4 km. De-
tailed explanations in the text.

Location of two control points of Gaussian anamorphosis using Hermitian poly-
nomials (Bleines et al. 2007). A fuller explanation in the text.

Schematic diagram of determining a 'practical' and an 'absolute definition inter-
val' of the model of Gaussian anamorphosis (Bleines et al. 2007). A detailed de-
scription in the text.

Example of a normalisation (Gaussian anamorphosis) of MDPT data from July
1976. Legend: a - cumulative empirical distribution function (cdf), b - distribution
curve of normalised data plotted using 30 Hermitian polynomials, c - unrealistic
extrapolation of distribution outside the range of empirical data, d - distribution
limits of empirical data (3.1 - 166.1 mm), e - interval limits of normalised data
(-3.43 - 3.43).

Histograms and descriptive statistics of MDPTs from July 1976 : A - raw meas-
urement data in mm, B - data normalised using the methodology described in
the text.

Spatial structure of MDPT data from July 1976. Legend: a, b - semivariogram
and variance of the entire set of raw data (2,685 cases), ¢, d - semivariogram and
variance of selected raw data (2,672 cases), e, f - semivariogram and variance of
the entire data set after normalisation, g, h - semivariogram and variance of se-
lected normalised data.

Directionless (isotropic, omnidirectional) empirical semivariogram of raw meas-
urement MDPT data from June 1976. It was calculated for 15 lag distances, each
2.5 km wide. With each semivariance value is given the number of data pairs
from which it was calculated.
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141. Schematic diagram of the procedure of interactive cleaning of a semivariogram

based on the cloud diagram of the semivariogram (A) and a location map with sym-
bols proportional to measurement results (B). Detailed explanations in the text.

142. Corrected directionless empirical semivariogram of raw measurement MDPT

data from June 1976 - compare with Figure 140. With each semivariance value is
given the number of data pairs from which it was calculated; comparison with
Figure 140 offers information about the number of eliminated (masked) pairs.

143. Number and proportion of data masked in the course of analysis of the spatial

structure against the total number of data in the particular monthly MDPT sets.

144. Number and proportion of data masked in the course of analysis of the spatial

structure against the total number of data in the particular annual MDPT sets.

145. Distribution of rainfall stations at which those MDPTs had been measured

which were masked in the course of analysis of the spatial structure: A -
monthly sets, B - annual sets. For simplicity, marked on map A are measuring
points from only five selected years: 1956, 1960, 1965, 1970 and 1975.

146. Distribution of rainfall stations at which MDPTs masked in the course of analy-

sis of the spatial structure of monthly sets had been measured more than 5 times.
In the remaining part of Poland, not shown on the map, there were only four
such locations: Szczecin - Warszewo (6 times), Warsaw - the National Museum
(8), Wyszkéw on the Bug (7), and Klusy on the south-eastern margin of the
Great Mazurian Lakeland (7).

147. Probability curves of finding a data point within a given radius (distance) from

another point for months with the smallest (February 1956) and greatest (August
1975) number of data (details in chapter III). Marked for both data sets is a dis-
tance with 95% of probability that the point is situated farther.

Tables

Chapter III

1.

Approximate proportion of coded semivariograms with anomalous values for first
lag distances depending on the month and threshold value (percentile, P). Legend:
R - annual MDPTs, X _mean value. Colour is used to mark value intervals: 0-5, 6-
10, and then every 10, from 11 to 80.

. Approximate proportion of coded semivariograms with chaotic fluctuations of

values of for the entire distance range analysed, depending on the month and
threshold value (percentile, P). Legend: R - annual MDPTs, X - mean value. Col-
our is used to mark value intervals: 0-5, 6-10, and then every 10, from 11 to 80.

. Approximate proportion of coded semivariograms with no distinct spatial struc-

ture depending on the month and threshold value (percentile, P). Legend: R - an-
nual MDPTs, X - mean value. Colour is used to mark value intervals: 0-5, 6-10,
and then every 10, from 11 to 80.

Chapter V

4.

Local statistics of the number of data points within a radius of 35 km from a node
of the 1 x 1 km interpolation grid, and distances from the node to the nearest data
point for months and years with the smallest and the greatest density of the meas-
uring network.



. Descriptive statistics of annual MDPTs in the years 1956-1980.
. Descriptive statistics of MDPTs for the particular months and the entire period

1956-1980.

. General result of the Mann-Kendall test for the presence of a linear trend in the

statistics of monthly MDPTs.

. General result of the Mann-Kendall test for the presence of a linear trend in the

statistics of differences in the rainfall amount of monthly MDPTs in the nearest
sites.

. List of annual MDPTs exceeding 200 mm registered in Poland in the years 1956-

80.

Chapter VI

10.

11.

12.

13.

14.

Types of functions (models) used to fit the particular components of composite
models of the spatial structure of monthly normalised MDPT data.

Summary of the results of testing the significance of seasonal parameter variabil-
ity in models of the spatial structure of normalised monthly MDPT data using
one-way analysis of variance. Differences significant at the p < 0.05 level are
marked in bold. Legend: SK - sum of squares, df - number of degrees of freedom,
SK - mean squares.

General result of the Mann-Kendall test for the presence of a linear trend in the
parameters of the spatial structure of coded monthly MDPTs.

Descriptive statistics of absolute values of the square root of the variance (in mm
of precipitation total) of the particular components of models of the spatial struc-
ture of MDPTs.

Summary of the results of testing the significance of seasonal parameter variabil-
ity in models of the spatial structure of monthly MDPT data using one-way
analysis of variance. Legend: SK - sum of squares, df - number of degrees of free-
dom, SK - mean squares.

Chapter VII

15.

16.

17.

18.

General results of multifactor analysis of variance (MANOVA) of the dependence
of standardised parameters of coded data models on the season (month, M-c),
relative rainfall amount (percentile, P), and their interaction (M-c*P).

Results of multifactor analysis of variance (MANOVA) of the dependence of the
particular parameters of coded data models (A1, Co, C; and C2) on the season
(month, M-c), relative rainfall amount (percentile, P), and their interaction (M-
c*P). Partial variances (Cp, C; and C;) were standardised prior to calculations.
Summary of the results of testing the significance of parameter variability in
coded data models of the spatial structure of annual MDPTs depending on the
relative rainfall amount using one-way analysis of variance. Differences signifi-
cant at the p < 0.05 level are marked in bold. Legend: SK - sum of squares, df -
number of degrees of freedom, SK - mean squares.

Summary of the results of testing the significance of parameter variability in
coded data models of the spatial structure of monthly MDPTs depending on the
absolute rainfall amount using one-way analysis of variance. Differences signifi-
cant at p < 0.05 level are marked in bold. Legend: SK - sum of squares, df - num-
ber of degrees of freedom, SK - mean squares.
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19.

20.

21.

22.

23.

Summary of the results of testing the significance of parameter variability in
coded data models of the spatial structure of annual MDPTs depending on the
absolute rainfall amount using one-way analysis of variance. Differences signifi-
cant at p < 0.05 level are marked in bold. Legend: SK - sum of squares, df - num-
ber of degrees of freedom, SK - mean squares.

Summary of the results of modelling relations between the parameters of models
of the spatial structure of coded monthly MDPT data and the absolute rainfall
amount. Legend: n - number of data considered, Degree - number of model pa-
rameters, R - coefficient of determination of model, R-max - maximum possible
coefficient of determination irrespective of model type, SEE - standard estimation
error, F - F-statistic of model, p - significance level of model, F-LF - F-statistic of
lack of fit, p-LF - significance level of lack of fit. Detailed explanations in the text.
Summary of the results of modelling relations between the parameters of models
of the spatial structure of coded annual MDPT data and the absolute rainfall
amount. Legend: n - number of data considered, Degree - number of model pa-
rameters, R - coefficient of determination of model, R-max - maximum possible
coefficient of determination irrespective of model type, SEE - standard estimation
error, F - F-statistic of model, p - significance level of model, F-LF - F-statistic of
lack of fit, p-LF - significance level of lack of fit. Detailed explanations in the text.
Summary of the results of modelling relations between the parameters of models
of the spatial structure of coded MDPT data for the particular months and the ab-
solute rainfall amount. Legend: n - number of data considered, Degree - degree of
polynomial, R - coefficient of determination of model, R-max - maximum possible
coefficient of determination irrespective of model type, SEE - standard estimation
error, F - F-statistic of model, p - significance level of model, F-LF - F-statistic of
lack of fit, p-LF - significance level of lack of fit. Detailed explanations in the text.
General result of the Mann-Kendall test for the presence of a linear trend in the
parameters of the spatial structure of coded monthly MDPTs.

24. General result of the Mann-Kendall test for the presence of a linear trend in the
parameters of the spatial structure of coded annual MDPTs.

Chapter VIII

25. Characteristics of the seasonal probability of occurrence of annual MDPTs. Leg-

26.

27.

end: X P (%) - probability sum in season in per cent, minPd (% %) - minimum
daily probability in season in per mill, maxPd (% %) - maximum daily probability
in season in per mill, minPd (% %) - mean daily probability in season in per mill,
gradPd (% %/d) - mean gradient of probability change in season in per mill per
day.

Statistics of the dates of annual MDPTs in the five regions distinguished. Also
presented are the results of Watson's U2-tests of the agreement of the observed
distributions with von Mises' distribution (corresponding to the normal distribu-
tion for cyclic data) and a uniform distribution.

Upper part of the table: a comparison matrix of the mean dates of annual MDPT
occurrence in the regions using the Watson-Williams F-test. The lower half of the
matrix contains values of the F-statistic, and the upper one, an estimated prob-
ability of the null hypothesis that the means are equal. p values given as 0 mean
that they were lower than the numerical accuracy of the computer (1-10-16).
Lower part of the table: a comparison matrix of the distributions of annual MDPT



occurrence in the regions using Watson's U2-test. The lower half of the matrix
contains values of the U statistic, and the upper one, an estimated probability of
the null hypothesis that the distributions are identical.

X. Addenda

28. Characteristics and applications of geostatistical estimations and simulations.

29. Comparison of the statistics of the original set of measurement data of annual
MDPTs from 1976 and the results of its estimation (expected IK mean: E-type
mean) and simulation (three first realisations) in a grid of 1 x 1 km.

30. Descriptive statistics of MDPT data from July 1976: VII-76 - original measurement
data, VII-76n - normalised data, VII-76bt - data after back conversion.



Analysis of the spatial

and spatial-temporal structure
of maximum daily precipitation
in Poland in the years 1956-1980

Summary

Among forecasts made on the basis of global and regional climatic models is one of a
high probability of an increase in the frequency and intensity of extreme precipitation events.
This corresponds with many published analyses of archival measurement series indicating
the appearance of such tendencies in the latter half of the 20th century. Learning the regulari-
ties underlying the recurrence and spatial extent of extreme precipitation is obviously of
great importance, both economic and social. A full insight into those problems can only be
gained by combining ground-based point measurements with areal remote-sensing data.
Regrettably, it is still hard to formulate generalisations because of the relatively short period
for which remote-sensing data are available and difficulties involved in making precise as-
sessments of precipitation intensity on their basis. That is why, irrespective of the new
measuring techniques being introduced, it is necessary to perform an analysis and reinter-
pretation of archival data, making use of the possibilities created by the development of GIS.

In the case of discontinuous meteorological elements - such as precipitation - there can
be changes in both, their temporal and spatial characteristics because a change in the point-
registered frequency of precipitation in the various intensity or duration classes can be due
to areal change in its frequency of occurrence or a change in its spatial range. Hence, the ob-
served increase in the extreme 'amounts' of rain can only be associated with its greater spa-
tial extent, without any changes in its recurrence. Analyses of changes in climate characteris-
tics, which have concentrated almost exclusively on their temporal aspect so far, should also
consider a potential evolution of their spatial structure. It is therefore necessary to employ
archival multi-year data to identify the basic properties of this structure that could provide a
reference point against which possible trends of change might be tested.

The main goal of the dissertation was to analyse regularities underlying spatial and
temporal variations in monthly and annual maximum daily precipitation totals (MDPTSs) ob-
served in Poland over the years 1956-1980. The basic source material employed was maxi-
mum daily precipitation totals recorded at weather and rainfall stations in the particular
months of the multi-year period 1956-1980 and published in the Atmospheric Precipitation
yearbooks. They were augmented with the date of occurrence of a maximum annual daily
precipitation total. Apart from the data from Poland, a similar pluviometric material was ob-
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tained for all the measuring sites existing in the years 1956-1980 in the former GDR in a belt
of up to 30 km from the Polish border. In total, the database employed contained 747,486
maximum daily precipitation figures in the particular months (2,492 on average) and 61,940
dates/totals of maximum annual daily precipitation (2,478 on average).

These data are specific because apart from being spatially discontinuous, which is typi-
cal of precipitation, they are also non-synchronic. A given monthly MDPT figure could have
been recorded at any locality on any day of the month. Still, the point-measured MDPTs are
not results of independent, totally random phenomena. Each precipitation event takes some
time and has a specified spatial range. Hence there is a non-zero probability that it will be re-
corded in a greater number of localities, and that in at least some of them it will be classed as
a periodic MDPT. The present work rests on the hypothesis that the probability of MDPT oc-
currence displays spatial autocorrelation, and hence spatial continuity.

The main aim of the dissertation was accomplished via several detailed goals:

* determination of the chief statistical features of the analysed sets of monthly and an-
nual MDPTs, including their seasonal and multi-year variability,

* identification and typology of the spatial structure of monthly and annual MDPTs,

* determination of the character and probable origin of events generating MDPTs,

* quantitative assessment of the contribution of the particular events to the overall
MDPT figures,

* examination of potential seasonal variations in the spatial structure of MDPTs,

* verification of the hypothesis about differences in the spatial structure of MDPTs in
different classes of rainfall amount,

* checking the spatial structure of MDPTs for significant tendencies in the entire period
under analysis,

¢ determination of seasonal differences in the probability of occurrence and the level of
annual MDPTs, and

* examination of regional variations in the date of occurrence of annual MDPTs.

The analysis of the spatial structure of MDPTs was carried out in two approaches. In
one, use was made of 325 models of spatial structure, one for each of the analysed sets of
monthly and annual MDPTs. The models were built on the basis of empirical isotropic
semivariograms of normalised data with a range of 212.5 km (85 lag intervals 2.5 km in
width).

In the other approach, the analysis of variations in the structure of monthly and annual
MDPTs depending on precipitation levels was performed using indicator semivariograms.
For each data set, 13 threshold values were determined based on the empirical distribution
function: the 1st, 5th, 10th, 20th, ..., 90th, 95th, and 99th percentile (4,225 models in total).
Calculations were made for 15 intervals, 2.5 km each.

To assess the probability of the date and level of annual MDPTs, use was made of the
method of kernel density estimation. The spatial variability of the dates of occurrence of an-
nual MDPTs was also analysed with the help of the local statistics of their dates (the number
of the day in the Julian year).

The MDPT field in Poland is usually the sum of the outcomes of three types of processes
operating at various spatial scales: local (<10-20 km), regional (50-150 km), and supra-
regional (>200 km). The spatial scales are probably connected with a convective/orographic,
afrontal and a 'climatological' genesis of high precipitation (planetary waves?). Their contri-
butions are highly variable. Generally predominant, however, are high daily precipitation to-
tals with a spatial extent of 50 to 150 km connected with mesoscale phenomena and the mi-
gration of atmospheric fronts (35-38%). The spatial extent of areas of high local-scale
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precipitation usually varies at random, especially in the warm season. At supra-local scales,
structures of repetitive size predominate.

The parameters characterising the spatial structure of MDPTs display a marked seasonal
cyclicity and variability depending on the precipitation level. The seasonal variability of the
proportion of the random component (nugget variance), for instance, is very close to the av-
erage multi-year pattern of factors correcting the errors of standard precipitation measure-
ments. Their primary sources are wind-generated turbulence, solid-state precipitation, as
well as evaporation- and wetting-related losses. The absolute Cy value was also found to de-
pend on variations, both global and local, of the MDPT field. Also the relative share of the
variance of the first component displayed a highly significant seasonal variability with a
maximum in June and May and a minimum in October. Such a yearly cycle probably reflects
the changeable proportion of convective precipitation, which attains a maximum in months
with the greatest thermal contrasts. The characteristics of the spatial structure of MDPTs de-
pend on a relative rainfall amount connected with its location along the empirical distribu-
tion function to a greater extent than on the absolute total.

The multi-year period under analysis was too short to make a reliable assessment of
long-term tendencies in the evolution of the climate. Still, the changes found to occur in the
elements of the spatial structure, largely connected with local-scale events, show that the hy-
pothesis advanced at the beginning - as to a potential effect of changes in the spatial struc-
ture of extreme precipitation events on their point-registered frequency - is a promising re-
search perspective and should continue to be tested.

On the basis of a kernel density estimation, 14 periods were distinguished that varied in
the level and gradient of the probability of occurrence of annual MDPTs in various rainfall-
amount classes. They last from 12 to 58 days. While an annual MDPT can potentially occur
every day on the territory of Poland, the probability of its occurrence between 16 December
and 19 March is extremely low. On the other hand, the probability that it will appear be-
tween 21 April and 5 November is as high as 95.6%. The period with the greatest chance of
occurrence of an annual MDPT lasts from 28 June to 22 August. The probability curve
reaches its annual maximum, 1.03%, on 23 July. Its lowest daily values occur at the turn of
the year and range from 0.005 to 0.008%. Thus, the difference spans three orders of magni-
tude. From mid-December to the end of March the predominant annual MDPTs are lower
than 20 mm. From mid-June to the last decade of August the most frequent are annual
MDPTs of about 40 mm and more. In the remaining part of the year the predominant class of
precipitation is that in the interval from 20 to 40 mm. The maximum probability of occur-
rence of annual MDPTs from the individual rainfall-amount classes falls on the short period
between 20 and 26 July. The mean dates of MDPT occurrence in Poland range from 27 June
(the 178th day of the year) to 11 August (the 223rd day), with the average date for the entire
country being 22 July (the 203rd day). This result differs by a mere day from that read from
the probability curve. Variations in the dates of occurrence of annual MDPTs, despite the
random character of the highest rainfall, turned out to differ markedly regionally. They seem
to be a resultant of factors acting at a variety of scales, one of the major ones being the gen-
eral oceanic-continental gradient between Western and Eastern Europe. It is modified di-
rectly by the Baltic and terrain topography. It was also found that the dates of occurrence of
annual MDPTs displayed marked spatial autocorrelation which can be modelled in a stan-
dard way. The average ranges of the components of models of the spatial structure of the
MDPT dates are similar to those found for the MDPT figures (15.8, 102.8 and 180 km). How-
ever, in the case of individual data sets, there are no apparent relations between them. This
also holds for the number and type of components making up a model. Probably those dif-
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ferences are an effect of a greatly reduced role of the long-term component. The total spatial
variability of the date of occurrence of annual MDPTs is largely (in about 69%) shaped by
short-range precipitation (from single convective cells) and random factors affecting their in-
ternal structure and movement.

While the conducted analyses have thrown much light on the issue of the spatial vari-
ability of the highest daily precipitation totals, there is still much to be done. Many of the
newly found regularities need a deeper genetic interpretation, which is hard, if not impossi-
ble, to conduct without additional data and a wider context of their analysis.

Special studies should be conducted of individual cases typical of the spatial structure
classes distinguished. To perform them, it is necessary to have a complete set of daily pre-
cipitation totals from the whole of Poland embracing a period of several days before, during,
and after the episode analysed, and most importantly, synoptic charts showing the precipita-
tion-generating conditions.

Another potentially fruitful direction, and one not involving a labour-consuming compi-
lation of new databases, is the study of relations between the occurrence of the distinguished
spatial structure types of monthly and annual MDPTs and the frequency of various air
masses appearing over Poland defined on the basis of calendars of circulation types.

Attention should also be paid to potential regional differences in the spatial structure of
maximum daily precipitation. The regularities established in the present work are likely to
obtain over a much more extensive area than our country, perhaps even over the entire hu-
mid temperate zone. Regional dissimilarities, therefore, may involve not qualitative charac-
teristics, but primarily more or less distinct statistical differences in the frequency of appear-
ance and relative significance of individual components. A study of such differences is
currently perfectly possible and scheduled for the next stage of the research.

A promising line of inquiry is also using annual MDPTs to perform co-simulations of
both, their level and time of occurrence. This is a logical consequence of the spatial autocor-
relation present in both, the set of precipitation totals and the dates of their appearance. As a
result, it will be possible to make reliable, fully probabilistic, spatial-temporal assessments of
the risk of heavy precipitation at the scale of regions, or even medium-sized river catch-
ments. So far such assessments have been made exclusively on the basis of point data whose
spatial representativeness was hard to test. Scale relations allowing a 'conversion' of point
probabilities into areal ones have been unknown.

Empirical semivariograms of MDPT data are complex in nature - they consist of two to
five elementary models. This is usually interpreted, as has been mentioned in the text, as a
result of the operation and summing up of the effects of events occurring at various spatial
scales. The method of factorial kriging offers a promising way of differentiation among, and
quantitative assessment of, the chief components forming the MDPT field.

Translated by Maria Kawiriska
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