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Introduction
A general censoring scheme called progressive Type-II right censoring has
been considered. The removal plan can be fixed or random, chosen accord-
ing to a discrete probability distribution. In many practical problems, not
only does an experiment process determines inevitably to use random re-
movals, but also a fixed removal assumption may be cumbersome to analyze
some results of statistical inference. The scenario of random removals has
been introduced by Yuen and Tse (1996) under the Weibull lifetime distri-
bution and the discrete Uniform distribution for random removals. Tse et al.
(2000) discussed Binomial removals even though the parameter p enormously
impressed the experiment time, and the Uniform and Binomial distributions
were independent of the lifetime distribution. The limitations mentioned
above motivate us to propose a new method for determining removals based
on the failure times.

Material and Methods
Let the lifetimes of the n units placed on the life-test be distributed as
two-parameter Weibull distribution. The proposed random removals use the
relationship between the Weibull and Exponential and are based on two ap-
proaches: the normalized spacings with random and fixed coefficients accord-
ing to progressively Type-II censored order statistics from the Exponential
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distribution. Wherein the time distance between consecutive failure times
depends on the type of lifetime distribution and the number of units that
will be removed after each failure are proportional to a root function of the
difference between two last failure times divided by the time of the first
failure. The joint probability mass functions of random removals are also
derived. The estimations of parameters are derived using different estima-
tion procedures such as the maximum likelihood ,  maximum product spacing,
and least-squares methods .  The proposed random removal schemes are com-
pared to the discrete Uniform and the Binomial removal schemes via a Monte
Carlo simulation study in terms of their biases ; root mean squared errors of
estimators, expected total test times and the Ratio of the Expected Exper-
iment Time (REET) values. Finally, an innovative technique is introduced
for deriving progressive type II censoring samples from a real data set.

Results and Discussion
From comparing the REET values, it is evident that a slight reduction in
expected experiment time occurs when a large number of units are tested for
lifetimes under Uniform and Binomial distributions with a considerable prob-
ability, p, especially for cases with decreasing failure rate β > 1. Although
the Binomial distribution with p < 0.5 has relatively acceptable performance,
two proposed approaches have smaller REET values, which decreases signif-
icantly as the sample size n increases. However, binomial removals perform
better than uniform removals in terms of E(Xm:m:n). Still, the expected test
time depends very much on the value of removal probability p.

Conclusion
It is shown that the expected total time under the random coefficients has
the most negligible value concerning other approaches and reduces the ex-
pected full time on the test.
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estimation, Maximum product spacing estimation, Random removal.
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برداشت طرح تعیین دو، نوع فزاینده سانسور داده های بحث در چالش ها مهم ترین از یکی چکیده:

انتخاب گسسته ای، احتمال توزیع برطبق تصادفی، صورت به یا باشد ثابت می تواند برداشت طرح است.

دو وایبل عمر طول توزیع تحت تصادفی برداشت های برای گسسته توأم توزیع دو ابتدا، مقاله این در شود.

فزاینده سانسور مرتب آماره های نرمالیده فواصل بر مبتنی پیشنهادی روش های می شوند. معرفی پارامتری

است. آمده دست به پیشنهادی روش های تحت انتظار مورد زمان ریاضی امید همچنین است. نمایی دو نوع

حاصل ضرب ماکسیمم و دوم های توان کمترین درستنمایی، ماکسیمم روش های اساس بر پارامترها برآورد

برداشت الگوهای کارلو، مونت شبیه سازی روش های از استفاده با ادامه، در شوند. می حاصل فاصله ای

اریبی، لحاظ از ثابت برداشت طرح های و دوجمله ای گسسته، یکنواخت برداشت الگوهای با پیشنهادی

شوند. می مقایسه آزمایش انتظار مورد کل زمان ریاضی امید و برآوردگرها خطای مربع میانگین مجذور

برداشت بدون حالت به، نیز دو نوع فزاینده سانسور تحت انتظار مورد زمان ریاضی امید نسبت همچنین،

می شود. داده نشان واقعی داده مجموعه یک در پیشنهادی، رهیافت های عملکرد سرانجام، می شود. بررسی

تصادفی، برداشت درستنمایی، ماکسیمم برآورد فاصله ای، حاصلضرب ماکسیمم برآورد کلیدی: واژه های

آزمایش. انتظار مورد زمان عمر، طول داده
.62N01 ،62F10 :(٢٠١٠) ریاضی موضوع بندی کد
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مقدمه ١

مطالعه از آزمایش اتمام از قبل آزمایشی واحدهای که می شویم روبه رو مواردی با عمر، طول مطالعات از بسیاری در

به نمی آورد؛ دست به مطالعه تحت واحدهای تمام برای کاملی اطلاعات آزمایشگر، دیگر عبارت به می شوند. خارج

صورت به است ممکن شدن حذف این می شوند. حذف آزمایش از شکست زمان مشاهده از قبل داده ها که طوری

سانسورشده داده های داده هایی، چنین به شود. طراحی آزمایش انجام از قبل آزمایشگر توسط عمدی یا عمدی غیر

سانسور، نوع این در است. دو نوع سانسور سانسورها، انواع از یکی دارد. مختلفی انواع سانسور می شود. گفته

دو نوع فزاینده سانسور دو، نوع سانسور از تعمیمی می شوند. تعیین پیش از شوند، مشاهده باید که واحدهایی تعداد

برای کلی رهیافت دو کلی حالت در می کند. فراهم آزمایش طول در را مطالعه تحت واحدهای حذف امکان که است،

اساس بر حالت، این در که تصادفی. صورت به (٢ ثابت، و شده تعیین پیش از (١ دارد. وجود سانسور طرح تعیین

برداشت، تصادفی متغیر قطعیت عدم می شود، تعریف سانسور ممکن مقادیر مجموعه روی که گسسته ای احتمال توزیع

نظر مورد آزمایش به تصادفی سانسور طرح عملی موقعیت های از بسیاری در که، است ذکر به لازم می گردد. کنترل

است ممکن می شوند، حذف مرحله هر در بالینی آزمایش یک در که بیمارانی تعداد مثال، عنوان به می شود. تحمیل

ادامه را درمان بیماران از برخی بیمار، یک مرگ از پس که، می دهد رخ دلیل این به اغلب امر این . باشد تصادفی

درمانی دوره بخواهند آن که یا و برود بین از پزشکی) تیم (یا پزشک به آن ها اعتماد است، ممکن که چرا نمی دهند؛

این به است ممکن آزمایشگر یک اعتماد، قابلیت و صنعتی آزمایش های برخی در همچنین بگیرند. پیش در را بهتری

نخورده اند، شکست کامل طور به که مطالعه تحت واحدهای برخی برای عمر طول آزمون اجرای ادامه که، برسد نتیجه

تصادفی سانسور طرح نام به و مطرح، (١٩٩۶) سی و یوان توسط طرح، نوع این ابتدا است. نامناسب یا خطرناک

سانسور تحت و پارامتری دو وایبل داده ها عمر طول توزیع زمانی که پارامترها برآورد مسأله بررسی به آن ها شد. ارائه

به را اضافی پارامتر هیچ گسسته یکنواخت توزیع این که با پرداختند. هستند، تصادفی برداشت های با دو نوع فزاینده

گسسته یکنواخت برداشت الگوی اما نمی شود، زحمت تر پر و پیچیده تر آماری استنباط نتیجه در و نمی کند تحمیل مدل

که می دهد، اختصاص برداشت پیشامد هر به را یکسانی احتمال شانس برداشت شده، واحدهای تعداد از صرف نظر

این که شانس بالینی، آزمایش یک طی در مثال عنوان به نباشد. مناسب واقعی داده های تحلیل در است ممکن این

کمی تعداد فقط که حالتی از است، کوچکتر معمولا که باشد، متفاوت بایستی شوند حذف آزمایش از بیماران همه

در تفاوت که، شد (٢٠٠٠) همکاران و سی برای مناسبی و خوب انگیزه همین بنابراین می شوند. حذف بیماران از

دهند. تعمیم را (١٩٩۶) سی و یوان پژوهش نوعی به و بگیرند نظر در برداشت ها متفاوت تعداد منظور به را احتمال

در را مناسبی انگیزه مسئله ین نمودند. استفاده دوجمله ای توزیع از گسسته یکنواخت توزیع از استفاده جای به آن ها

از که داده هایی آماری تحلیل و مطالعه عمر، طول متفاوت توزیع های برای که، نمود ایجاد محققان از بسیاری بین

به، می توان جمله از دهند. قرار توجه مورد را، می کنند تبعیت جمله ای دو و یکنواخت تصادفی برداشت طرح های

اشاره (٢٠٢٠) همکاران و قهرمانی و (٢٠١٩) شرفی ،(٢٠١۶) همکاران و سینگ ،(٢٠٠٨) همکاران و سی

استفاده سانسور طرح تعیین برای ای دوجمله توزیع از اغلب تصادفی برداشت موضوع به مربوط نوشتگان در نمود.
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شدت به آن بر مبتنی استنباطی نتایج که، است این شود می وارد توزیع براین که انتقادهایی از یکی آن حال می شود،

توزیع این همچنین ندارد. وجود آن تعیین برای قبولی قابل ملاک و است وابسته برنولی آزمایش پارامتر مقدار به

بردار برای را توأم توزیع دو بار اولین برای (٢٠٢٠) همکاران و قهرمانی است. داده ها عمر طول توزیع از مستقل

است، نمایی عمر طول داده های توزیع که این فرض با است. مشاهدات عمر طول به وابسته که نمودند معرفی برداشت

توأم احتمال تابع سپس، نمودند. استفاده فزاینده سانسور طرح تعیین برای متوالی شکست دو زمانی فاصله از آن ها

زمانی فاصله اساس بر آن ها، پیشنهادی رهیافت اولین آوردند. دست به متفاوت رهیافت دو تحت را سانسور بردار

است. ثابت ضریب با نرمالیده زمانی فاصله بر مبتنی دیگری و است تصادفی ضریب با نرمالیده

توابع کاربردترین پر از یکی است. شده پیشنهاد متفاوتی چگالی توابع عمر، طول داده های آماری تحلیل در

داده های توزیع که این فرض با مقاله این در ما است. وایبل احتمال چگالی تابع بقا تحلیل و اعتماد قابلیت در چگالی

پیشنهادی ایده می پردازیم. توزیع این به وابسته تصادفی برداشت جدید الگوی دو معرفی به ، است وایبل عمر طول

است. تصادفی و ثابت ضرایب با دو، نوع فزاینده سانسور ترتیبی آماره های نرمالیده متوالی فواصل جذر از تابعی ما،

حالت در پارامتری دو وایبل توزیع تحت نقطه ای برآوردیابی حوزه در آماری استنباط به راجع جدیدی مطالب ادامه، در

ابتدا که، است ترتیب این به مقاله این سازماندهی است. شده ارائه تصادفی برداشت طرح با دو نوع فزاینده سانسور

اختصاص ٣ بخش به تصادفی برداشت جدید الگوهای معرفی است. شده آورده پارامتری دو وایبل توزیع ٢ بخش در

در است. آمده به دست تصادفی برداشت های برای پیشنهادی مدل های احتمال جرم توابع ۴ بخش در است. شده داده

وایبل توزیع فرض با دوم، های توان کمترین و فاصله ای حاصلضرب ماکسیمم درستنمایی، ماکسیمم برآورد ۵ بخش

طرح های تحت آزمایش انتظار مورد زمان ریاضی امید است. شده بیان دو نوع فزاینده سانسور تحت و پارامتری دو

به کارلو مونت شبیه سازی روش های از استفاده با ٧ بخش در است. شده بیان ظرافت به ۶ بخش در پیشنهادی

مقایسه ها مبنای می شود. پرداخته جمله ای دو و یکنواخت تصادفی برداشت طرح دو با پیشنهادی طرح های ارزیابی

آزمایش انتظار مورد زمان ریاضی امید و برآوردگرها انواع (RMSE) خطا١ مربع میانگین جذر اریبی، مطلق قدر

تحت انتظار مورد زمان ریاضی امید نسبت سپس، است. شده آورده به دست دو، نوع فزاینده سانسور تحت که، است

واقعی، داده مجموعه یک از استفاده با ٨ بخش در می شود. بیان برداشت بدون حالت به دو نوع فزاینده سانسور

می شوند. مقایسه آزمایش پایان زمان لحاظ از نظر مورد رهیافت های و شده ساخته دو نوع فزاینده سانسور های نمونه

می گردد. ارائه کلی نتیجه گیری نیز، پایان در

پارامتری دو وایبل توزیع ٢

علم حوزه در آن کاربردهای جمله از است. برخوردار علمی مطالعات و تحقیقات در ویژه ای اهمیت از وایبل توزیع

زیست محیط علم در کربنی، لوله های نانو کششی مقاومت کربن، فیبرهای شکست تنش توصیف به توان می مواد،

موجود بدن در دارو مولکول جذب زمان مطالعه برای پزشکی در ساحل، قیر رسوب فرایند بررسی و توصیف منظور به
1 Root-Mean-Square Error
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و سرامیک خازن، بلبرینگ، مانند مؤلفه هایی عمر طول بندی مدل منظور به صنعت در کلی طور به نمود. اشاره زنده

از مشاهدات عمر طول که کنیم می فرض مقاله این در ما رو این از می شود. استفاده توزیع این از نیز الکتریک ها دی

می کند. پیروی وایبل توزیع

پارامترهای با پارامتری، دو وایبل توزیع از هم توزیع و مستقل مولفه n عمرهای طول X١, . . . , Xn کنید فرض

صورت به بترتیب X تجمعی توزیع و احتمال چگالی توابع آن گاه ،X ∼W (θ, β) دیگر عبارت به باشند. β و θ

f(x; θ, β) =
β

θ
(
x

θ
)β−١ exp[−(

x

θ
)β ]; x ≥ ٠, β > ٠, θ > ٠, (١)

F (x; θ, β) = ١ − exp[−(
x

θ
)β ]; x ≥ ٠, β > ٠, θ > ٠, (٢)

هستند. شیب) (یا شکل پارامتر β و مقیاس پارامتر θ آن در که می شوند، بیان

تصادفی برداشت مدل دو معرفی ٣

قرار عمر طول آزمایش یک در X١, . . . , Xn تصادفی عمرهای طول  با هم توزیع و مستقل مولفه n کنید فرض

از تصادف به باقیمانده، سالم واحدهای n − ١ از واحد R١ ، X١:m:n یعنی شکست، اولین مشاهده با می گیرند.

است. {٠, ١, . . . , n−m} به محدود مقدارش و تصادفی متغیری R١ این جا در می شود. گذاشته کنار آزمایش روند

گذاشته کنار آزمایش از تصادف به باقی مانده واحد n−R١ − ٢ از واحد R٢ ، X٢:m:n شکست، دومین مشاهده با

زمان در است. {٠, ١, . . . , n−m−R١} به محدود مقدارش و تصادفی متغیر یک R٢ به طوری که شد، خواهند

تحت باقی مانده سالم واحد n−R١ −R٢ − ٣ میان از تصادفی به طور واحد R٣ ،X٣:m:n یعنی بعدی شکست

{٠, ١, . . . , n−m−R١ −R٢} دامنه به محدود مقدارش و تصادفی متغیری R٣ می شوند. گذاشته کنار آزمایش

واحد Rm−١ تصادفی برداشت و ،Xm−١:m:n یعنی شکست، −mامین ١ زمان تا فرایند این مشابه به طور است.

i = ١, . . . ,m− ١، برای ،Ri طرح، نوع این در کلی طور به کنید توجه دارد. ادامه باقی مانده سالم واحدهای از

است. {٠, . . . , n−m−
∑i−١
j=١ Rj} به محدود Ri دامنه است. (R١, . . . , Ri−١) تصادفی بردار به وابسته

سالم واحدهای تمام یعنی است، n −m −
∑m−١
j=١ Rj برابر Rm شکست، mامین مشاهده زمان در نهایت در

صورت به Riها برداشت برای قبول قابل مجموعه پس می شوند. حذف شکست، mامین از بعد باقی مانده،

ζmn,m = {(r١, r٢, . . . , rm) ∈ Nn,m
٠ |

m∑
i=١

ri = n−m}, (٣)

طرح است. Nn,m
٠ = {٠, . . . , n − m} و ri ∈ {٠, . . . , n − m −

∑i−١
j=١ rj} آن در که است،

Xm = نماد با شکست مرتب زمان های و Rm = (R١, . . . , Rm) نماد با دو نوع فزاینده تصادفی سانسور
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می شوند. داده نمایش ،(X١:m:n, . . . , Xm:m:n)

بردار با پارامتری دو وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور نمونه یک مرتب آماره های Xm کنید فرض حال،

تعیین پیش از و ثابت عددی شده، مشاهده شکست های تعداد m که به طوری باشد. Rm متناظر تصادفی برداشت

بنابراین بگیرید. نظر در را Yi:m:n = (Xi:m:n

θ )β تبدیل ، i = ١, . . . ,m برای حال، است. m ≤ n با شده

نمونه، این اساس بر است. یک میانگین با نمایی توزیع از دو نوع فزاینده سانسور نمونه (Y١:m:n, . . . , Ym:m:n)

صورت به W d
i نرمالیده فاصله

W d
i =

 nY١:m:n i = ١,

φd.i(Yi:m:n − Yi−١:m:n) i = ٢, . . . ,m,
(۴)

آن در که می شود، تعریف

φd.i =

 n−
∑i−١
j=١ Rj − (i− ١), d = ١

n−
∑i−١
j=١ rj − (i− ١), d = ٢.

قابل مجموعه روی تصادفی برداشت i-امین می کنیم. تعریف را ،V di =W d
i /W

d
١ نسبت ،d = ١, ٢ برای سپس

جزء نماد ⌊·⌋ آن در که می شود، پیشنهاد ،i = ١, . . . ,m ،Rdi = ⌊
√
V di ⌋ صورت به (٣) در ζmn,m برداشت

Rdm = φd.m = صورت به Rdm برداشت تعداد و تباهیده ١ نقطه در ،Rd١ همچنین است. d = ١, ٢ و صحیح،

تصادفی ضریب های با نرمالیده فاصله ،d = ١ (۴) رابطه در اگر کنید توجه می شود. تعیین n−m−
∑m−١
j=٢ Rdj

پیشنهادی، روش دو تحت Rd
m−١ = (Rd٢ , . . . , R

d
m−١) توأم احتمال جرم توابع بعدی بخش در می آید. به دست

زمانی که یعنی تصادفی، ضریب با نرمالیده فاصله مدل گذاری، نماد در سادگی منظور به می شوند. آورده به دست

نرمالیده فاصله اساس بر برداشت مدل دوم روش ،d = ٢ حالت برای می شود. بیان ١MRC نماد با است d = ١

و RMRC
m−١ تصادفی برداشت بردارهای با پیشنهادی روش دو می شود. نامیده ٢MFC اختصار به ثابت، ضرایب با

نمودند. استفاده Vi خود از (٢٠٢٠) همکاران و قهرمانی که است ذکر به لازم می شود. داده نشان RMFC
m−١

تصادفی برداشت مدل های احتمال جرم تابع ۴

است. شده تعریف (۴) در W d
i آن در که بگیرید، نظر در را V di =

Wd
i

Wd
١

نسبت d = ١, ٢ و i = ٢, . . . , k برای

1The Model with Random Coefficients
2 The Model with Fixed Coefficients
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از است عبارت k = ٢, . . . ,m− ١ و d = ١, ٢ برای V dk ، . . .، V d٢ توأم چگالی تابع .١ لم

f(V d
٢ ,...,V

d
k )(v

d
٢ , . . . , v

d
k) =

Γ(k)

(١ +
∑k
j=٢ vj)

k
.

W d
١ , . . . ,W

d
m تصادفی متغیرهای ،(٢٠١٠) ایلیاپلوس و کرامر و (١٩٧٢) ویلسون و توماس از برهان:

صورت به V di چگالی تابع بنابراین هستند. d = ١, ٢ برای ١ میانگین با نمایی یکسان توزیع دارای و مستقل

و Z ≡ W d
١ انتخاب با همچنین است. (٢, ٢) پارامترهای با فیشر توزیع همان که است، fV d

i
(vi) =

١
(١+vi)٢

داشت: خواهیم ژاکوبین تبدیل روش از استفاده با

fZ,V d
٢ ,...,V

d
k
(z, v٢, . . . , vk) = zk−١λke−z(λ(

∑k
j=٢ vj+١)),

می شود. حاصل مطلوب نتیجه z به نسبت انتگرال گیری با ادامه در

نام به ،k = ٢, . . . ,m − ١ برای RMRC
k ≡ (R٢, . . . , Rk) توأم احتمال جرم تابع ١ لم از استفاده با حال

می شود. آورده به دست ،MRC روش

صورت به ،k = ٢, . . . ,m− ١ برای ،RMRC
k توأم احتمال جرم تابع .١ قضیه

Pr(RMRC
k ) = τ−١

k

٢k−١∑
i=١

(−١)
∑k−١

j=١ ai,j

١ +
∑k−١
j=١ (rj+١ + ai,j)٢

. (۵)

Ak−١ ماتریس ام، i سطر مولفه امین j ،ai,j ،j = ١, . . . , k − ١ و i = ١, . . . , ٢k−١ برای آن در که است،

ثابت τ−١
k همچنین است. شده تشکیل {٠, ١} مجموعه روی تایی k − ١ ممکن جایگشت های تمام از که است

که طوری به است نرمال ساز

τk = Pr
(
Rd=١

٢ ≤ ℓ٠, R
d=١
٣ ≤ ℓ٠ − r٢, . . . , R

d=١
k ≤ ℓ٠ −

k−١∑
j=٢

rj
)

=

ℓ١+٠−
∑d١−٠

j=١ rj∑
rd٠ (d٢=٠,...,k)=٠

٢k−١∑
i=١

(−١)
∑k−١

j=١ ai,j

١ +
∑k−١
j=١ (rj+١ + ai,j)٢

,

.r١ = ١ و ℓ٠ ≡ n−m− ١ آن در که
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می کنیم. بررسی k = ٢ برای را رابطه مساله، کلیت دادن دست از بدون و سادگی منظور به برهان:

Pr(Rd=١
٢ = r٢) = τ−١

٢ Pr([

√
V d=١

٢ ] = r٢)

= τ−١
٢

∫ (r١+٢)٢

r٢
٢

١
(١ + v٢(٢ dv٢

= τ−١
٢

٢∑
i=١

(−١)
∑١

j=١ ai,j

١ +
∑١
j=١(rj+١ + ai,j)٢

,

داشت: خواهیم k = ٣ حالت برای است. A ماتریس ترانهاده At آن در که At١؛ =
(

٠ ١
)

این جا در

Pr(Rd=١
٢ = r٢, R

d=١
٣ = r٣) = τ−١

٣

∫ (r١+٣)٢

r٢
٣

∫ (r١+٢)٢

r٢
٢

[ ١
(١ + v٢ + v٣(٣

]
dv٢dv٣

= τ−١
٣

۴∑
i=١

(−١)
∑٢

j=١ ai,j

١ +
∑٢
j=١(rj+١ + ai,j)٢

,

.τ٣ =
∑ℓ١+٠−

∑d١−٠
j=١ rj

rd٠ (d٢,٣=٠)=٠

∑٢٢

i=١
(−١)

∑٢
j=١ ai,j

١+
∑١−٣

j=١(rj+١+ai,j)٢ و At٢ =

٠ ٠ ١ ١

٠ ١ ٠ ١

 آن در که

می شود. حاصل مطلوب نتیجه ،k = ۴, . . . ,m− ١ حالت برای روابط این تکرار با

صورت به ،k = ٢, . . . ,m− ١ برای ،RMFC
k توأم احتمال جرم تابع .٢ قضیه

Pr(RMFC
k ) = δ−١

k

k∏
i=٢

(
١

١ + r٢
i

− ١
١ + (١ + ri)٢ ) (۶)

.ℓ٠ = n−m− ١ و δk =
∑ℓ١+٠−

∑d١−٠
j=١ rj

rd٠ (d٢=٠,...,k)=٠

∏k
i=٢(

١
(١+r٢

i)
− ١

١+(١+ri)٢ ) آن در که است،

داریم ،k = ٢, . . . ,m− ١ و i = ٢, . . . , k برای برهان:

Pr(Rd=٢
i = ri | Rd=٢

٢ = r٢, . . . , R
d=٢
i−١ = ri−١)

= δ−١
i

∫ (ri+١)٢

r٢
i

١
(١ + vi)٢ dvi = δ−١

i

{ ١
١ + r٢

i

− ١
١ + (١ + ri)٢

}
, (٧)
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صورت به ،k = ٢, . . . ,m− ١ و i = ٢, . . . , k برای نرمال ساز ثابت که به طوری 

δi =

ℓ١+٠−
∑i−١

ℓ=١ rℓ∑
rj=٠

( ١
١ + r٢

j

− ١
١ + (١ + rj)٢

)
=

(n−m−
∑i−١
ℓ=١ rℓ + ٢(١

١ + (n−m−
∑i−١
ℓ=١ rℓ + ٢(١

.

صورت به توأم احتمال جرم تابع دیگر طرف از است. r١ = ١ می دانیم می شود. تعریف

Pr(Rd=٢
٢ = r٢, . . . , R

d=٢
k = rk) = Pr(Rd=٢

٢ = r٢)

× Pr(Rd=٢
٣ = r٣ | Rd=٢

٢ = r٢)

× Pr(Rd=٢
۴ = r۴ | Rd=٢

٢ = r٢, R
d=٢
٣ = r٣)× . . .

× Pr(Rd=٢
k = rk | Rd=٢

٢ = r٢, . . . , R
d=٢
k−١ = rk−١).

می شود. کامل قضیه اثبات آن در (٧) جایگذاری با و می آید به دست

مدل پارامترهای برآورد ۵

دو وایبل عمر طول توزیع از دو نوع فزاینده سانسور نمونه (X١:m:n, R١), . . . , (Xm:m:n, Rm) کنید فرض

تابع دو است. شده تعریف متفاوت تابع چهار توسط Riها توأم احتمال جرم تابع که به طوری است؛ پارامتری

ادامه در شبیه سازی بخش در که جمله ای دو و گسسته یکنواخت توابع همراه به شدند، معرفی ٣ بخش  در که پیشنهادی

می شوند. بحث

درستنمایی ماکسیمم برآورد ۵ .١

صورت به مدل درستنمایی تابع

L١(θ, β;xm, rm) = L٢(θ, β;Xm = xm | Rm = rm)Pr(Rm = rm).

ماکسیمم برآوردگرهای رو این از نمی شود؛ β و θ پارامترهای شامل Pr(Rm = rm) چون طرفی از است.

که است ذکر به لازم می آیند. به دست L٢(θ, β;Xm = xm | Rm = rm) معادله سازی ماکسیمم از درستنمایی
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توزیع های انواع وابستگی عدم دلیل به می شوند، معرفی بخش این ادامه در که برآوردیابی، دیگر روش های در همچنین

حالت در میشوند؛ برآورد پارامترها آن ها اساس بر که توابعی سازی ماکسیمم یا مینیمم مدل، پارامترهای به برداشت

شرطی {Rm = rm} پیشامد روی که توابعی از فقط رو این از شد. خواهند یکسانی استباط به منجر شرطی و توأم

صورت به دو نوع فزاینده سانسور درستنمایی تابع می شود. استفاده برآوردیابی جهت در شده

L٢(θ, β;xm | Rm = rm) = c

m∏
i=١

f(xi:m:n; θ, β)(١ − F (xi:m:n; θ, β))
ri , (٨)

∑٠
j=١ rj ≡ ٠ همچنین ،i = ١, . . . ,m برای ci = n−

∑i−١
j=١(rj + ١) آن در که  .(١٩۶٣ ، (کوهن است

دو، نوع فزاینده سانسور نمونه درستنمایی تابع لگاریتم ،(٨) در (٢) و (١) جایگذاری با است. c =
∏m
i=١ ci و

صورت به پارامتری دو وایبل

ℓ = log c+m log
β

θ
+ (β − ١)

m∑
i=١

log
(xi:m:n

θ

)
−

m∑
i=١

(ri + ١)
(xi:m:n

θ

)β
.

دو وایبل توزیع پارامترهای به نسبت درستنمایی لگاریتم تابع از اول مرتبه جزیی مشتقگیری با حال می آید. به دست

داشت: خواهیم ها، آن دادن قرار صفر مساوی و پارامتری

∂ℓ

∂θ
= −mβ

θ
+

m∑
i=١

(ri + ١)
β

θ

(xi:m:n

θ

)β
= ٠,

∂ℓ

∂β
=
m

β
+

m∑
i=١

log(
xi:m:n

θ
)−

m∑
i=١

(ri + ١)
(xi:m:n

θ

)β
log

(xi:m:n

θ

)
= ٠.

نقطه آوردن به دست منظور به اعتماد قابل و مؤثر روش یک کرد. حل عددی لحاظ از را درستنمایی معادله دو می توان

آوردن به دست برای الگوریتم این است، عددی حل در (٢٠١٢) همکاران و انگ روش به کارگیری برآوردگرها، آغازین

از عبارتند درستنمایی لگاریتم تابع هسین ماتریس مؤلفه های است. رفته کار به شبیه سازی بخش در پارامترها برآورد

Io١١ =
∂٢ℓ
∂θ٢ =

mβ

θ٢ − β(β + ١)
θ٢

m∑
i=١

(ri + ١)(
xi:m:n

θ
)β .

Io٢٢ =
∂٢ℓ
∂β٢ =

−m
β٢ −

m∑
i=١

(ri + ١)(
xi:m:n

θ
)β(log(

xi:m:n

θ
))٢.

Io١٢ =
∂٢ℓ
∂θ∂β =

−m
θ

+

m∑
i=١

(ri + ١)
θ

(
xi:m:n

θ
)β [١ + β log(

xi:m:n

θ
)].
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فاصله ای حاصلضرب ماکسیمم برآورد ٢ .۵

(١٩٨٣ ، امین و (چنگ متغیره تک توزیع های پارامترهای برای (MPS) فواصل١ حاصلضرب ماکسیمم برآورد روش

متغیرهای به می توانند پیوسته ای، توزیع هر تصادفی متغیرهای در آن که است احتمال انتگرال تبدیل قضیه از برگرفته

صورت به دو نوع فزاینده سانسور داده های برای فواصل، حاصلضرب تابع شوند. تبدیل یکنواخت توزیع

S(θ, β;xm | Rm = rm) =

m+١∏
i=١

[F (xi:m:n; θ, β)− F (xi−١:m:n; θ, β)]×

m∏
i=١

[١ − F (xi:m:n; θ, β))]
ri

= [F (xm+١:m:n; θ, β)− F (xm:m:n; θ, β)]×
m∏
i=١

[F (xi:m:n; θ, β)− F (xi−١:m:n; θ, β)]

× [١ − F (xi:m:n; θ, β))]
ri , (٩)

تابع ماکسیمم سازی از ،MPS برآوردهای بنابراین .F (xm+١:m:n) ≡ ١ و F (x٠:m:n) ≡ ٠ آن در که است

می آیند. به دست β و θ پارامترهای به نسبت S(θ, β)

دوم توان های کمترین برآورد ٣ .۵

خطی غیر وزنی (LSE) دوم٢ توان های کمترین برآورد (٢٠٠٩) همکاران و مارکوویچ و (٢٠٠٨) همکاران و یوکیچ

فزاینده سانسور تحت کردند. بررسی پارامتری سه وایبل توزیع برای تجمعی توزیع تابع ناپارامتری برآورد اساس بر را،

توزیع تابع و تجمعی توزیع تابع ناپارامتری برآورد بین شده وزنی مربع فاصله کردن مینیمم از ،LSE برآورد دو، نوع

صورت به شود مینیمم باید که تابعی می آید. به دست مجهول پارامترهای به نسبت پارامتری تجمعی

Q(θ, β;xm | Rm = rm) =

m∑
i=١

wi([F (xi:m:n; θ, β)− F̂ (xi−١:m:n)])
٢,

انتخاب های برای است. wi = ١/V ar
(
F̂ (xi:m:n)

)
و F تابع ناپارامتری برآورد F̂ (xi:m:n) آن در که است

این جا در شود. مراجعه (٢٠٠٨) همکاران و یوکیچ به تجمعی، توزیع تابع ناپارامتری برآوردهای ممکن، و متفاوت

1Maximum product of spacing estimation
2Least squares estimation
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برای گرین وود١ فرمول از و تجمعی توزیع تابع ناپارامتری برآوردگرهای از یکی عنوان به کاپلان-مه یر برآوردگر از

صورت به ،F (xi:m:n) کاپلان-مه یر برآوردگر دو نوع فزاینده سانسور طرح تحت می شود. استفاده واریانس برآورد

F̂ (xi:m:n) = ١ −
i∏
j=١

(١ − ١
n∗j

), i = ١, . . . ,m,

فرمول اساس بر واریانس برآورد همچنین است. r٠ ≡ ٠ و n∗i = n − i + ١ −
∑i−١
j=٠ rj , آن در که است،

از است عبارت گرین وود

V̂ ar[F̂ (xi:m:n)] =
[
١ − F̂ (xi:m:n)

]٢
i∑
ℓ=١

(
١

n∗ℓ (n
∗
ℓ − ١)

).

آزمایش انتظار مورد زمان ریاضی امید ۶

بنابراین است. وابسته آزمایش زمان مدت طول به عمر، طول آزمون اجرای با مرتبط هزینه های عملی، کاربردهای در

مقدار است. توجه قابل بسیار شود، آزمایش انتظار زمان مدت کاهش به منجر که طرحی انتخاب آزمایشگر یک برای

شود. گرفته نظر در برداشت متفاوت طرح های تأثیر مقایسه برای مبنایی می توان را Xm:m:n انتظار زمان مدت

نوع فزاینده سانسور تحت آزمایش اتمام برای نیاز مورد زمان مدت یعنی Rm شرط به Xm:m:n انتظار مورد مقدار

با: است برابر ،rm معلوم برداشت بردار با دو

E [Xm:m:n|Rm] = C(r)

r١∑
ℓ٠=١

. . .

rm∑
ℓm=٠

(−١)
∑m

i=١ ℓi

(
r١
ℓ١

)
. . .

(
rm
ℓm

)∏m−١
i=١ h(ℓi)

×
∫ ∞

٠
xf(x)Fh(ℓi)−١(x)dx

= C(r)

r١∑
ℓ٠=١

. . .

rm∑
ℓm=٠

(−١)
∑m

i=١ ℓi

(
r١
ℓ١

)
. . .

(
rm
ℓm

)∏m−١
i=١ h(ℓi)

×
h(ℓi)−١∑
k=٠

(−١)k
(
h(ℓi)− ١

k

)( ١
k + ١

) ١
β+١

, (١٠)

h(ℓi) =
∑i
j=١(ℓj+j) و C(r) = n(n−r١−١)(n−r١−r٢−٢) . . . (n−

∑m−١
j=١ (ri+١)) آن در که

دو نوع سانسور طرح انتظار مورد زمان با برابر (١٠) عبارت ri = ٠ ،i هر برای هرگاه که است ذکر شایان است.

ریاضی امید اعمال با تصادفی، برداشت های با دو نوع فزاینده سانسور تحت آزمایش انتظار مورد مدت طول است.

1Greenwood’s formula
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به صورت Rm به نسبت (١٠) رابطه طرفین از

E(Xm:m:n) = ERm
(E (Xm:m:n|Rm = rm))

=

g(r١)∑
r٠=١

. . .

g(rm−١)∑
rm−٠=١

E [Xm:m:n|Rm]Pr (Rm = rm) , (١١)

g(ri) = n −m −
∑i−١
j=١ rj ،i = ٢, . . . ,m − ١ برای و g(r١) = n −m آن در که می شود، حاصل

مورد زمان ریاضی امید همچنین است. آمده (١۴) و (١٣) ،(۶) ،(۵) رابطه چهار در Pr (Rm = rm) است.

صورت به n = m یعنی کامل، نمونه گیری حالت در آزمایش، مورد واحد n با انتظار

E(Xm) = nθΓ(١ +
١
β
)

n−١∑
i=٠

(−١)i
(
n− ١
i

)
(

١
i+ ١

)
١
β+١, (١٢)

و (١١) معادلات مقایسه برای است. Γ(t) =
∫∞

٠ yt−١e−ydy صورت به و گاما تابع Γ(.) آن در که است،

و تصادفی برداشت حالت در دو نوع فزاینده سانسور نمونه بین (REET) انتظار١، مورد امید نسبت معیار ،(١٢)

مقیاس پارامتر به ،REET که شود توجه می شود. معرفی ،REET = E(Xm:m:n)
E(Xm) یعنی کامل، نمونه حالت

کامل شکست m حداقل مشاهده به علاقه مند آزمایشگر عمر، طول آزمون یک در کنید فرض نیست. وابسته ،θ

حالت، این در شود. انجام تصادفی برداشت های با دو نوع فزاینده سانسور تحت آزمون، که می رود انتظار و است

به تواند می آزمایش زمان آیا که، باشد داشته سؤال این به پاسخ در ای کننده تعیین و مؤثر نقش تواند می REET

مشاهده با آزمون و گیرد قرار استفاده مورد آزمون واحد n از بزرگتر بسیار نمونه یک اگر شود؛ کوتاه توجهی قابل طور

است. طاقت فرسا و سخت انتظار، مورد زمان مدت طول تحلیلی محاسبه که است واضح شود؟ متوقف شکست m

برای کارلو مونت شبیه سازی با E[Xm:m:n] بعدی بخش در است. عددی صورت به محاسبه جایگزین، راه یک

از دو نوع فزاینده سانسور نمونه های تحت متفاوت تصادفی برداشت الگوی های با β و p ،m ،n متفاوت مقادیر

مقاله در که ثابتی برداشت طرح های همچنین شده اند. مقایسه هم با و محاسبه پارامتری دو وایبل عمر طول توزیع

برداشت طرح های با و شده آورده عددی و شبیه سازی نتایج بخش در شده شده معرفی (٢٠١٢) همکاران و انگ

شده اند. مقایسه تصادفی

شبیه سازی مطالعه ٧

مقایسه ثابت برداشت طرح های همچنین و موجود مدل های با پیشنهادی تصادفی برداشت مدل های بخش این در

الگوی دو که طوری به شده اند؛ تولید متفاوت برداشت الگوی چهار از تصادفی فزاینده  سانسور طرح های است. شده
1Ratio of the Expected Experiment Time
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آن ها معرفی به ادامه در -که دیگر الگوی دو و شده اند معرفی ٣ بخش در که MFC و MRC پیشنهادی برداشت

برداشت مقاله، این در استفاده مورد برداشت الگوی سومین است. شده ارائه مربوطه علمی متون در می پردازیم-

صورت به (١٩٩۶) سی و یوان توسط که است گسسته یکنواخت توزیع از تصادفی

Pr(Ri = ri | R١ = r١, . . . , Ri−١ = ri−١) =
١

n−m−
∑i−١
j=١ rj + ١

, (١٣)

برداشت الگوی .٠ ≤ ri ≤ n −m −
∑i−١
j=١ rj ،i = ١, . . . ,m − ١ برای که به طوری است، شده معرفی

صورت به (٢٠٠٠) همکاران و سی توسط که است p پارامتر با دوجمله ای توزیع اساس بر تصادفی برداشت چهارم،

Pr(R١ = r١) =

(
n−m

r١

)
pr١)١ − p)n−m−r١

Pr(Ri = ri | R١ = r١, . . . , Ri−١ = ri−١) =

(
n−m−

∑i−١
j=١ rj

ri

)
pri

× (١ − p)
n−m−

∑i−١
j=١ rj , (١۴)

است. ٠ ≤ ri ≤ n−m−
∑i−١
j=١ rj ،i = ١, . . . ,m− ١ برای آن در که است؛ شده ارائه

تولید تکرار ١٠٠٠ با شده ذکر برداشت الگو چهار تحت Rm سانسور طرح های شبیه سازی نخست گام در

برای و θ = ١٠٠ پارامترهای با پارامتری دو وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور نمونه های سپس می شوند.

در می شوند. آورده دست به (١٩٩۵) سندهو و بالاکریشنان در شده تعریف الگوریتم از استفاده با β = ٠٫۵, ١, ٢

کدهای می کنیم. محاسبه را ۵ بخش در بحث مورد برآوردگرهای شده، شبیه سازی داده های از مجموعه هر برای ادامه،

معادلات جواب های یافتن منظور به همچنین است. شده نوشته ٣ .۵ .٢ نسخه R نرم افزار در شبیه سازی، برنامه

و گرادیان بردارهای از سریع تر، همگرایی برای و maxLik نرم افزاری دربسته ،maxLik تابع از درستنمایی،

به (٢٠١٢) همکاران و انگ روش β٠ و θ٠ شروع نقطه تعیین برای است. شده استفاده ۵ بخش در هسین ماتریس

کارلو مونت شبیه سازی در ثابت برداشت مدل های .١ جدول
scheme (r١, . . . , rm) (n,m)

[١] (۶, ٣ ∗ ٠) (۴،١٠)
[٢] (٠, ۶, ٢ ∗ ٠)

[٣] (٣, ۶ ∗ ٠) (٧،١٠)
[۴] (٠, ٣, ۵ ∗ ٠)

[۵] (١٢, ٧ ∗ ٠) (٨،٢٠)
[۶] (٠, ١٢, ۶ ∗ ٠)

[٧] (۴, ١۵ ∗ ٠) (١۶،٢٠)
[٨] (٠, ۴, ١۴ ∗ ٠)
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،m موثر نمونه های حجم متفاوت انتخاب با و ،n = ١٠, ٢٠ نمونه حجم های برای شبیه سازی مقادیر است. رفته کار

دوجمله ای برداشت توزیع در p = ٠٫۴, ٠٫٧۵ موفقیت احتمال با و β = ٠٫۵, ١, ٢ و θ = ١٠٠ متفاوت پارامترهای

است. شده فهرست ١ جدول در ثابت برداشت های طرح همچنین آمده اند. به دست

β = ٠٫۵ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .٢ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
۵١٫٩٨۵ ٠٫۵٢٢ ٠٫٠٩٨ ۶۴٫٠١٨ −۴٩٫١٠۵ MPS MRC ۴ ١٠
۴٧٫۵٨٣ ٢٫٧٩۶ ٠٫۴۴٠ ٧۵٫۴۴۵ −١٨٫۶٩٩ LSE
۵٩٫٠۴۶ ٠٫٨۵٠ ٠٫٣٨١ ۶۵٫٧٠٧ −٢۴٫۵۴٧ MLE
۶٠٫۶٧۵ ٠٫۴۵۴ ٠٫١٠۶ ۶٢٫٧٨٣ −۵٠٫٧٨۴ MPS MFC
۶۵٫٣۶٧ ١٫٧٣٨ ٠٫٣٠۵ ٧٣٫١٠٢ −١۶٫٣۴١ LSE
۵۵٫٢٨٠ ٠٫٧٧٨ ٠٫۴١٠ ۶۶٫٨٧٨ −٢٨٫۶١٠ MLE
١٩۴٫٠٠۵ ٠٫٣٧۵ −٠٫٠٢١ ۶٢٫٠٢٩ −۵٣٫۵۶۵ MPS Uniform
١٩٨٫٢۵٢ ١٫٠٩۵ ٠٫٠١٠ ٧٧٫٩۶١٩ −٨٫۶٠٢ LSE
١٨۴٫۴٧٩ ٠٫۶٨٨ ٠٫٣٢۴ ۶۶٫٣٨۵ −٢۴٫۵٧٨ MLE
١٨۴٫٧۶٩ ٠٫۴٢۶ −٠٫٢١٢ ۵٨٫۴٢٧ −۵٠٫٠۶٢ MPS B(·, ۴)
١٧٧٫٢٨٢ ٠٫۶۵٢ ٠٫٢١۶ ٧٨٫٧۴٠ −٧٫١٩۵ LSE
١٧٠٫٩۵٠ ٠٫٧٨٣ ٠٫٣٠٣ ۶٩٫٧٣٧ −٢٠٫۴٠۵ MLE
۴٢٩٫٨۶٠ ٠٫٢۴٢ −٠٫١٣۴ ۶١٫١٨۶ −۵۵٫٨٧٢ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٣٩٩٫۶٩١ ٠٫٣٧۶ −٠٫١۶٩ ٨۶٫٣٩٢ ١١٫٢۴٩ LSE
۴٠٣٫٠١٣ ٠٫۴٠٨ ٠٫١٩٣ ۶٨٫٠۶٠ −١٨٫۶۶۴ MLE
۴٨۵٫٢٨٠ ٠٫٢۴١۴ −٠٫١٧۴ ۶۶٫۵١٠ −۶٣٫٢٨٨ MPS [١]
۵٣٨٫٣۶٣ ٠٫۴٠٩ −٠٫١۶٨٠ ٩٣٫۶٧۶ ١۵٫۴٨۴ LSE
۴۶٧٫١٣٣ ٠٫۵١۴ ٠٫١٩٣ ٧٣٫١٢٩ −١۶٫٧٣٣ MLE
٣٩٩٫٧٣٠ ٠٫٢٧٣ −٠٫١۴٢ ۶٩٫٧۶١ −۶۶٫۵٨٨ MPS [٢]
۴٢١٫۴٧٨ ٠٫٣١۴۵ −٠٫٢١٧ ٧٩٫۶۵٠ −١۵٫٠۴٨ LSE
۴٣١٫١٨۴ ٠٫۵۵٠ ٠٫٢۶٢ ٧٠٫٣۶٩ −١٧٫٣٠۵ MLE

٢۴٢٫٠٣٣ ٠٫٢٠۶ −٠٫٠٣٩ ۴۵٫١٩۶ −٢٨٫١٨٨ MPS MRC ٧ ١٠
٢۶٧٫١۵٩ ٠٫٢٣۶ −٠٫٠۴۶ ٨١٫٣٨٩ ١۶٫٨۴٠ LSE
٣٧٠٫٢٣۵ ٠٫٢٧۵ ٠٫١٢٢ ۶٠٫۴١۴ −١٫٩۴۶ MLE
۴٧٧٫٣٢٧ ٠٫٢١١ −٠٫٠۴٩ ۴۵٫۴٧٩ −٣٣٫۴١٩ MPS MFC
۴٩٨٫١٢۶ ٠٫٢١۶ −٠٫٠۵٩ ٧٩٫۵٣٧ ١٠٫٨١۶ LSE
۴٨٢٫٠٩٧ ٠٫٢٨۶ ٠٫١٢۵ ۶١٫۶١۵ −٣٫٢١٩ MLE
۶٩٨٫۶٧٧ ٠٫١٩۵ −٠٫٠۶٨ ۴٨٫١٢١ −٣٨٫۵٨٢ MPS Uniform
٧١٢٫۵۴٣ ٠٫٢۴۵ −٠٫٠٢۶ ٧٧٫٧٢٠ ٣٫٧٧٨ LSE
۶٨٧٫٣٩۶ ٠٫٢٧٠ ٠٫١٢٣ ۶۶٫٠۶٧ −١٫٠۶٣ MLE
۵٨٩٫٨٠٩ ٠٫١٧۶ −٠٫٠٧٣ ۴٧٫۵١٧ −٣۵٫١۶٢۴ MPS B(·, ٠٫۴)
۵٧٢٫۴٧۵ ٠٫٢۵٣ −٠٫٠٢٣ ٧٨٫۵٨۵ ٨٫٢٣٠ LSE
۵٧٠٫٨۵۴ ٠٫٢۵٩ ٠٫١٢٢ ۶١٫١۵۵ −٢٫۶۶۶ MLE
٧۶١٫٣٣٩ ٠٫١٧۶ −٠٫٠٩٨ ۴٩٫٣١٣ −۴٠٫٣٢٨ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٨٠٩٫٣۶٠ ٠٫٢٢۶ −٠٫٠٢١ ٧٨٫٧٧١ ۴٫۶٧١ LSE
٧۴٢٫۶٨۶ ٠٫٢٣٨ ٠٫١١٢ ۶٧٫۴۵٨ ١٫۶٧٠ MLE
٧٧١٫١٠۴ ٠٫١٧٩ −٠٫١٠١ ۵٠٫۵٩٠ −۴٢٫٩۶٣ MPS [٣]
٧٨٣٫۴٢٣ ٠٫٢۴٧ −٠٫٠۴٩ ٨٣٫٨٢٠ ٧٫٩۴۶ LSE
٨٢٨٫١٣۵ ٠٫٢٢١ ٠٫١٠١ ٧٠٫٨۶١ ۴٫٧٢٧ MLE
٨٠٠٫٩٧٠ ٠٫١٧٠ −٠٫١١٢ ۵١٫۴١٢ −۴۴٫٨۵١ MPS [۴]
٧۶۴٫٣٢١ ٠٫٢٨٧ −٠٫٠٢۴ ٨١٫٩٧٣ ۵٫٩١۶ LSE
٧۶۶٫۶٩۴ ٠٫٢۴۵ ٠٫١١٢ ٧٨٫٣٠٣ −۵٫٩٠۶ MLE



٢٢۵ . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . هاشمی رضا و شرفی مریم قهرمانی، معصومه

β = ٠٫۵ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .٣ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
۵۶٫٧۴۶ ٠٫٢٠٨ ٠٫٠٢٨ ۵۶٫۴١٠ −۴٣٫٢۶٠ MPS MRC ٨ ٢٠
۶٠٫٠٠٠ ٠٫٢٢٧ ٠٫٠۶٨ ۶٢٫٣٨١ −۵٫٧٨٨ LSE
۵٨٫٣۶۶ ٠٫٢٨۵ ٠٫١۴٠ ۶٠٫۵٢٧ −١٫١۶۶ MLE
٧١٫۴۵۵ ٠٫١٩۶۴ ٠٫٠١٠٧ ۵۶٫٢٧٧ ۴۴٫٨١٨ MPS MFC
٨٢٫٨٧٠ ٠٫٢۶۴ ٠٫٠۶۶ ۶۵٫٠٧١ −۴٫٩۴۴ LSE
٧٩٫٢٩٧ ٠٫٢٩۴ ٠٫١۴٢ ۵٩٫۶٢٩ −١٫٣٣٠ MLE
۶۶٣٫٣٠٢ ٠٫١٧٢ −٠٫١٢۶ ۵٣٫۵٢٠ −۴٧٫۵۴١ MPS Uniform
٧٠۵٫٠۶٠ ٠٫٢۴٣ −٠٫٠۴٨ ۶٩٫٠٧٢ −٣٫٩۵۴ LSE
۶۶٢٫۵۴٨ ٠٫١٧۵ ٠٫٠٧۶ ۶٢٫۴٨٢ −٢٫٢۵٩ MLE
۵٧۶٫٧٢٧ ٠٫١۶۶ −٠٫١٢٢ ۴٧٫۴٨١ −٣٩٫۵٠۴ MPS B(·, ٠٫۴)
۵٧٨٫٣۴٧ ٠٫٢۵۵ −٠٫٠٣۵ ۶٨٫٣٧٠ −۵٫٣٩۶ LSE
۵٣٧٫٩١۶ ٠٫١٧٩ ٠٫٠٧۴ ۶٠٫٠۶۵ −٢٫٨۴٢ MLE
٨١٢٫۶٣٩ ٠٫١٧٣ −٠٫١٢٨ ۵١٫٢٨۴ −۴٣٫۶٩٢ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٨٠۵٫۴٧۴ ٠٫٢٢١ −٠٫٠٧١ ٧٢٫١٠٢ −٨٫٠٩٢ LSE
٧٨١٫٧٠٨ ٠٫١۶٩ ٠٫٠۶٨ ۶١٫٢٣۶ −٢٫۵٧٩ MLE
٨۴٢٫٢٨١ ٠٫١٧٢ −٠٫١٣٣ ۵٢٫٠٩۶ −۴۶٫۵۶٩ MPS [۵]
٨٣۶٫٣۴٨ ٠٫٢۶٩ ٠.٫٠٣٠ ٧٧٫۶٣۵ ٨٫۵۵۴ LSE
٨۴١٫٢۴٨ ٠٫١۶٩ ٠٫٠٧٢ ۶٠٫٧۶٧ −٢٫٨١٠ MLE
٧٨٩٫٠٧٩ ٠٫١٨٣ −٠٫١۵١ ۵٧٫۶۴٧ −۵٣٫١٣٣ MPS [۶]
٧٨١٫١٩٨ ٠٫٢٣٢ −٠٫٠۴١ ۶٩٫٣٨٧ −۵٫٩۴۵ LSE
٨٠٧٫۴٧٩ ٠٫١۶٩ ٠٫٠٧۴ ۶٢٫٠٢٩ −٣٫۶۵۶ MLE

۵٧۴٫١۵١ ٠٫١١٧ −٠٫٠۵٩ ٣٣٫٩٨٧ −١٩٫۵٩۶ MPS MRC ١۶ ٢٠
۵٧٠٫٠۶٩ ٠٫١۴٩ ٠٫٠٢٠ ۵۶٫٢۵۶ ٩٫۶٢۶ LSE
۵٧۴٫١۵١ ٠٫١٢٧ ٠٫٠۴٧ ۴٩٫۶٧٩ ٣٫٠٩١ MLE
٩٠٩٫٣٣۶ ٠٫١١۵ −٠٫٠۴٨ ٣۴٫٠٩٣ −١٩٫٠٩۴ MPS MFC
٩٣٧٫٧١۶ ٠٫٢٠۵ ٠٫٠٧٧ ۵٨٫٢٠٠ ٨٫۶٩٣ LSE
٩٠٩٫١۶٢ ٠٫١٢٧ ٠٫٠۴٩ ۵٢٫۴٣٧ ٣٫٣۵٧ MLE
١٣١٠٫٢٩٧ ٠٫١١٣ −٠٫٠٧٠ ٣۵٫٢٧٠ −٢٣٫۴٩٧ MPS Uniform
١٢٣٢٫٩٠۵ ٠٫١٨۵ ٠٫٠٨۴ ۵٩٫۴٧۴ ۶٫٣٧۵ LSE
١٢۶۵٫٩١١ ٠٫١٢٧ ٠٫٠۴٨ ۵٢٫٠۶١ ۴٫٣۶٠ MLE
١١۵٢٫٠٣٨ ٠٫١١٣ −٠٫٠۶١ ٣۵٫٧١٢ −٢٠٫۴۵٢ MPS B(·, ٠٫۴)
١١۶۶٫٣٢۶ ٠٫١٩١ ٠٫٠٨۴ ۵٩٫۴٩٢ ١١٫٣۵٣ LSE
١١۵٠٫٢٢۴ ٠٫٢٣٨ ٠٫٠۴۶ ۵٠٫١٠٩ ٣٫٢٠٨ MLE
١٢۴۵٫۶۶٧ ٠٫١١٧ −٠٫٠۶٨ ٣۶٫٠۶٣ −٢۴٫٣٨١ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١٣٠٨٫٣٩۴ ٠٫٢١٠ ٠٫٠٩۴ ۵٩٫٢۶٢ ١٠٫۴٢۶ LSE
١٢٨۶٫٣٢۵ ٠٫١۴٨ ٠٫٠۴١ ۵٧٫٩٠١ ٧٫۵٩٧ MLE
١٣٢۶٫٧١٩ ٠٫١١۴ −٠٫٠۶۶ ٣٧٫٢٩۶ −٢٣٫٢٢۴ MPS [٧]
١٢٨١٫٧۵٠ ٠٫١٩٢ ٠٫٠٩٠ ۵٨٫٣۶٠ ٩٫۴٢٣ LSE
١٢٩۴٫۶٩۴ ٠٫١٢١ ٠٫٠۴٢ ۵١٫۶۴۴ ٣٫٧٩٢ MLE
١٢٠۶٫٧٩٢ ٠٫١١۵ −٠٫٠٧٠ ٣٧٫٨٢٧ −٢۵٫٢٧٢ MPS [٨]
١٢۴٧٫۵۶٩ ٠٫٢١۴ ٠٫٠٩٢ ۶٠٫۵٢٠ ٧٫٩٣١ LSE
١٢۶۶٫۴۶۶ ٠٫١٢٩ ٠٫٠۴۵ ۵٠٫۶٠٠ ٣٫١٧٢ MLE

درستنمایی ماکسیمم برآوردگرهای (RMSE) خطا مجذور میانگین دوم ریشه اریبی، متوسط ٧ − ٢ جداول در

ریاضی امید همچنین و (LSE) دوم های توان کمترین ،(MPSE) فواصل حاصلضرب ماکسیمم ،(MLE)

است. آمده دست به E(Xm:m:n) یعنی آزمایش، انتظار مورد کل زمان



پارامتری دو وایبل توزیع آماری استنباط . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . ٢٢۶

β = ١ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .۴ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
۶٠٫٩٨۵ ١٫١١٠ ٠٫٢٢٣ ۴۴٫٧۶١ −٢٧٫٨۵٩ MPS MRC ۴ ١٠
۶٠٫۶٩٨ ۵٫۵۵۴ ٠٫۴٧٢ ۴٨٫٨۴٩ −١٠٫١٩٣ LSE
۶٢٫٠٣۴ ١٫۵٢۴ ٠٫٧٣٣ ۴٧٫٩۴٣ −١٧٫۵٧٨ MLE
۶۶٫٨۴۴ ١٫٧۶١ ٠٫١٨٧ ۴٢٫٩٢١ −٢۶٫٢٩٩ MPS MFC
۶۶٫۴٢۵ ٣٫٠٩۴ ٠٫٢١۵ ۵۶٫٠٢۵ −٨٫٣٠٢ LSE
۶۴٫۶۶٢ ٢٫٢٧۶ ٠٫٨۴٢۵ ۴۶٫٨٠٠ −١۶٫٣۵٨ MLE
١٠٩٫٠٠۵ ٠٫۶١٢ −٠٫۵٩٢ ۴۴٫٢٣۶ −٢٩٫۵٧٢ MPS Uniform
١١١٫١٢١ ۵٫٣٠٩ ٠٫١۶٢ ۴٨٫٢٩٠ −١٠٫٧٧٧ LSE
١١۵٫٢٠٨ ١٫١٩۴ ٠٫۶٠١ ۴٧٫٢١٣ −١٣٫٢٢٠ MLE
١٠٧٫۴٧١٣ ٠٫۶٣٩ −٠٫۶١٠ ۴٠٫٧٠٧ −٢۶٫١٣٠ MPS B(·, ٠٫۴)
١٧١٫٨٩۵ ١٫٧١٨ −٠٫٢٣۴ ۵٠٫۶٢٢ −۴٫٩١٣ LSE
١٠۴٫٠٧٠ ١٫٣٣۶ ٠٫۵٩١ ۴۵٫١٧٠ −١۵٫١۴٨ MLE
١٧١٫٠۴۶ ٠٫۴٩۵ −٠٫٢۴١ ۴٢٫٧٩٢ −٣٢٫٣٩۴ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١٧٣٫٠٠٨ ١٫٠۶٠ −٠٫٢٧٧ ۵٣٫٧١٣ −٣٫١۶۶ LSE
١۶۵٫٢۵۵ ١٫٠۴ ٠٫۴۴١ ۴۵٫٢٠٩ −١٣٫٠۴٨ MLE
١٨٩٫٩٣٢ ٠٫۴٨۶ −٠٫٣٣٩ ۴٧٫٠٩۴ −۴٠٫۴٨٢ MPS [١]
١٩۵٫٩١۶ ١٫۶٠ −٠٫٢۴٩ ۵۶٫٣٠٧ ٢٫٧۵٩ LSE
١٩۴٫۵۶٨ ٠٫٨١۶ ٠٫٣٨٠ ۴۶٫٢٧٠ −٨٫۴٧۶ MLE
١۶٨٫٢٧٩ ٠٫۵۵٠ −٠٫٢٧٩ ۴٩٫١٨٢ −۴٣٫۴۴٣ MPS [٢]
١٧١٫٧٠١ ١٫٧٨٨ −٠٫۴٢٢ ۴٩٫٨٠١ −۴٫١٩٢ LSE
١۶۶٫٩۴۴ ١٫٠۶٣ ٠٫۴٧۴ ۴۴٫٩٣٢ −١۵٫٠٠٢ MLE

١۴٣٫٢۴٠ ٠٫۴١١ −٠٫٠۴٢ ٣٠٫۴٢٠ −٧٫۵٩١ MPS MRC ٧ ١٠
١۴۵٫۶۶۴ ٠٫٣٩۴ −٠٫١١١ ٣٩٫٢٩١ −٠٫٠٩۴ LSE
١۶٧٫٨٧٠ ٠٫۵٧٧ ٠٫٢۶١ ٣۶٫٢۵۶ −۴٫٠۴٨ MLE
١٨٩٫٣٢٣ ٠٫۴٢٣ −٠٫٠۵۵ ٣٠٫٢۴۵ −١٠٫٠١٣ MPS MFC
١٩٠٫١۴۵ ٠٫۴٠٧ −٠٫١١٨ ٣٩٫٢۵٧ −۶٫١۴١ LSE
١٩٣٫۵٧٧ ٠٫۶١١ ٠٫٢٧٠ ٣۵٫٩٢٩ −١٫٣۵٢ MLE
٢٣٣٫٢٢۴ ٠٫٣٩٢ −٠٫١١٩ ٣٠٫۴٢١ −١۵٫٨١۴ MPS Uniform
٢٣۴٫٧۴٣ ٠٫٨١٠ −٠٫٠١٧ ۴٠٫٢٣٧ −١١٫٩۴۵ LSE
٢٣٩٫١٩٨ ٠٫۴٩٣ ٠٫٢٣٨ ٣٧٫٩۶۶ −٠٫٨۵۶ MLE
٢١٣٫٣١۵ ٠٫٣۶٩ −٠٫١٢٠ ٣١٫۶٣۴ −١٢٫٨۴۴ MPS B(·, ٠٫۴)
٢١٠٫٩٧٠ ٠٫۴٣٧ −٠٫٠۵٠ ٣٩٫٩۵٢ −٧٫۵۶۵ LSE
٢٠۵٫۵٣٢ ٠٫۵۴٩ ٠٫٢۵٣ ٣۴٫۴٣۴ −٣٫٩٨١ MLE
٢۴٢٫٢٠٣ ٠٫٣۵٣ −٠٫١۴٣ ٣١٫٨۶٢ −١۵٫۶٨٧ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٢۵٣٫٢٠٧ ٠٫۴٩٩ −٠٫٠۵٢ ۴١٫٩۴٩ −١١٫٠٩٩ LSE
٢۴٣٫٣٩٣ ٠٫۵٣٩ ٠٫٢۵٧ ٣۶٫٩٢١ −٢٫٠٣۴ MLE
٢۵۴٫٧٧٢ ٠٫٣۵۴ −٠٫١٩۴ ٣٢٫٣٩۶ −٢٠٫١٢١ MPS [٣]
٢۵٣٫٠۵۶ ٠٫۶٧٠ ٠٫٠١۶ ۴٢٫۵۶٨ −٧٫٩٠٠ LSE
٢۵٠٫١٩۴ ٠٫۴٨۵ ٠٫٢٠٩ ٣۶٫٢٧١ −٣٫٨٢۴ MLE
٢۴٨٫٠۵۴ ٠٫٣۵٨ −٠٫٢٠٨ ٣٣٫١۶۶ −٢۴٫٠۶٩ MPS [۴]
٢۴٢٫٢۶١ ٠٫۴٢١ −٠٫٠٧١ ۴١٫٣٣۵ −١۶٫٢۶٨ LSE
٢۴٧٫۶٣٧ ٠٫۵٢٠ ٠٫٢٣٣ ٣۶٫٩۴۶ −٢٫٩۶٨ MLE

است: ذیل شرح به ،(θ ) مقیاس پارامتر اریبی مطلق قدر کمترین به مربوط نتایج

کوچک m مؤثر نمونه اندازه .١

m = ۴ (آ)



٢٢٧ . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . هاشمی رضا و شرفی مریم قهرمانی، معصومه

β = ١ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .۵ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
۶٨٫٨٢٩ ٠٫۴١۵ ٠٫٣٣۵ ٣٨٫۵٨٣ −٢٣٫۴۴۵ MPS MRC ٨ ٢٠
٧١٫۶٢٧ ٠٫۵٢٢ ٠٫١۴٧ ٣٨٫١١٨ −٢٫٠٢١ LSE
۶٩٫٨٣٧ ٠٫۵۶٩ ٠٫٢٧۴ ٣٧٫۴۶٨ −٧٫٧۴۵ MLE
٧۴٫۴٠٩ ٠٫۴٢۴ ٠٫١٨۵ ٣٨٫۶٠٠ −٢۶٫٠١۵ MPS MFC
٧٣٫٢١٠ ٠٫۵٢٩ ٠٫٧٧۵ ٣٧٫۶۶٨ −٣٫٧٨٨ LSE
٧۴٫۴٠٩ ٠٫۵٨٨ ٠٫٢٧٨ ٣٨٫۴۴۴ −٨٫٠۴٨٢ MLE
٢٢۵٫٨٩۵ ٠٫٣۴۴ −٠٫٢۵۶ ٣۴٫٢٢۴ −٢۵٫٩٧٩ MPS Uniform
٢٢٢٫٣٣۶ ٠٫۴١٧ −٠٫١١٠ ٣٧٫۴٣٧ −١۵٫١٣۵ LSE
٢٢۵٫٧۴۶ ٠٫٣٧۶ ٠٫١۶۶ ٣٣٫٧٧٨ −۵٫٣۶٣ MLE
٢٠٢٫۴٢٧ ٠٫٣٠٨ −٠٫٢٠۶ ٣١٫٧۶٣ −١٩٫١٣٧ MPS B(·, ٠٫۴)
٢٠۴٫٨١٧ ٠٫۴٨۵ −٠٫٠٨٩ ٣٨٫٩۴۵ −١٢٫٩٢٠ LSE
٢٠٢٫٩٣۵ ٠٫٣٨٠ ٠٫١۶۴ ٣٣٫۵٩۶ −۶٫۵۶۴ MLE
٢۵۶٫٢٠۴ ٠٫٣٣١ −٠٫٢۴۴ ٣٢٫٠۴٧ −٢٢٫۴٧١ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٢۵٧٫٣٠٨ ٠٫۴۶٨ −٠٫٠٣٣ ٣٩٫۶٧٧ −١٢٫۵١۶ LSE
٢۵٧٫١٩٠ ٠٫٣۵٣ ٠٫١۴٩ ٣۴٫٩۵٢ −٣٫٣٠٨ MLE
٢۶٠٫٧٣٩ ٠٫٣۴٨ −٠٫٢۶۴ ٣٢٫۵٨٠ −٢۴٫٣٧٧ MPS [۵]
٢۶٢٫٩٧۴ ٠٫۵۶١ ٠٫٠٣۴ ٣٩٫٢٢۵ −١٠٫١۶٧ LSE
٢۶١٫٧٧٠ ٠٫٣۶٠ ٠٫١٣٨ ٣٣٫٢۴٣ −٣٫٧۶٩ MLE
٢۵٣٫۵٧٧ ٠٫٣۶٩ −٠٫٣١٢ ٣٧٫٧۶٨ −٣٢٫٠١۵ MPS [۶]
٢۵۴٫٧٣٧ ٠٫٣۶٩ −٠٫١٠٨ ۴٠٫٧١٠ −١۶٫۵٧٢ LSE
٢۵٢٫٣۶٧ ٠٫٣٣۴ ٠٫١٣٨ ٣۵٫۴١٣ −٣٫٩٨١ MLE

٢١٩٫۵٠٠ ٠٫٢٣٢ −٠٫٠٩٣ ٢۴٫٣۵٣ ۴٫٧۵٨ MPS MRC ١۶ ٢٠
٢٢١٫٠٣۵ ٠٫٢٧۴ ٠٫٠٢٣ ٢۵٫۵٧۶ −٣٫٨۵١ LSE
٢١٩٫٨۵٣ ٠٫٢۵۵ ٠٫٠٩۶ ٢٩٫٠٨۶ ١٫٢٠٧ MLE
٢٨۵٫١٢٢ ٠٫٢٢١ −٠٫٠٨۴ ٢٢٫٢۶١ −٣٫١۶٩ MPS MFC
٢٨١٫١۶٩ ٠٫٣١٩ ٠٫٠٩٣ ٢۶٫٣۵۵ −٧٫١٧۴ LSE
٢٧٩٫٧۶٢ ٠٫٢۵۶ ٠٫٠٩٧ ٢٣٫٨٨٨ −١٫٩٣۴ MLE
٣٣٢٫٩٢١ ٠٫٢٢١ −٠٫١٠٧ ٢٢٫۵٣٧ −۴٫٨٠٧ MPS Uniform
٣٣٨٫٨١۶ ٠٫٣١٠ ٠٫٠٨٠ ٢۶٫٢۵٩ −۶٫۶٧۴ LSE
٣٣۴٫٨٩٨ ٠٫٢٣٩ ٠٫٠٨٧ ٢۵٫۶٣٢ −٠٫۶۴٠ MLE
٣١۵٫٠٣٧ ٠٫٢٢۵ −٠٫٠٨٩ ٢٢٫٨٢۴ −٢٫٧۴٣ MPS B(·, ٠٫۴)
٣١٢٫١٩۶ ٠٫٢٩٧ ٠٫٠٩٠ ٢۶٫٣١٢ −۶٫٠٠۴ LSE
٣١۶٫٩۵٣ ٠٫٢۴۶ ٠٫٠٩١ ٣٢٫٢٧٧ ٠٫٧٩۶ MLE
٣٣٨٫٨٢٢ ٠٫٢٢۴ −٠٫١٠۵ ٢٢٫٧٨۴ −۴٫١٨٢ MPS B(·, ٠٫٧۵)
٣٣۴٫۴۶٠ ٠٫٣١۴ ٠٫٠٩٩ ٢٧٫٩١۴ −۴٫۴٩٣ LSE
٣٣۵٫٨١۶ ٠٫٢۵۵ ٠٫٠٩٩ ٢٩٫٨٩١ ٠٫۶۴۶ MLE
٣٣٢٫۶٨۵ ٠٫٢٢٨ −٠٫١١٠ ٢۶٫٧٩١ −۴٫٣٩۵ MPS [٧]
٣٣١٫۵٨٠ ٠٫٢۴۵ ٠٫٠٩٠ ٢۴٫۴٠٢ −۴٫٨١٢ LSE
٣٣۴٫۵٨٣ ٠٫٢۵٧ ٠٫٠٩٨ ٢۵٫۶۵٠ −٠٫۶١٠ MLE
٣٣۵٫۶٣۵ ٠٫٢٢١ −٠٫١٢٨ ٢٣٫٣۴٨ −٧٫۴٧ MPS [٨]
٣٣۵٫٢٧۴ ٠٫٢٩۶ ٠٫٠٧٩ ٢٨٫٢٠۶ −۶٫۴۶٠ LSE
٣٣۵٫۵٨٨ ٠٫٢٣٧ ٠٫٠٨۴ ٢٩٫٧٧٣ ٠٫٢۴٠ MLE

LSE برآوردیابی روش و p = ٠٫۴ با ای دوجمله توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

LSE برآوردیابی روش و [١] برداشت الگوی ،β = ١ برای ii.

LSE برآوردیابی روش و p = ٠٫۴ با دوجمله ای توزیع ،β = ٢ برای iii.
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β = ٢ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .۶ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
٧۴٫٢٨١ ١٫۶٩٠ ٠٫٢٧۴ ٣١٫٠٢٩ −٩٫٩۵۶ MPS MRC ۴ ١٠
٧۴٫٩۵١ ٢٫٧٢٣ ٠٫۵۵٧ ٣١٫٧٩٧ ٨٫٢٨٣ LSE
٧۶٫٩۴٢ ٢٫٩٠٨ ١٫۴۴۴ ٢٨٫٣٩٨ −١٠٫٢٨٩ MLE
٧۶٫٢١٠ ١٫۶٩٧ ٠٫٢۴۶ ٣١٫١۴٨ −٨٫٧۴٨ MPS MFC
٧۶٫٩۴٢ ٢٫٩٠٨ ٠٫۴۴۴ ٢٨٫٣٩٨ −١٠٫٢٨٩ LSE
٧۶٫٣۶٧ ٢٫٩٨٧ ١٫۴٩٩ ٢٨٫۶۵۶ −١١٫٢۴٠ MLE
٩٨٫۴٨۵ ١٫١٩٨ −٠٫١٩۵ ٢٨٫٧٩٨ −١١٫١٣٧ MPS Uniform
٩٧٫٧٢۵ ١٫٧١١ −٠٫٠٢۶ ٨٨٫٧٢۴ −١٩٫۴٠۵ LSE
٩٩٫۵٠٧ ٢٫٢١٣ ١٫١۶٢ ٢۶٫٠٧٧ −٨٫۶٠٧ MLE
٩۶٫٢۵۵ ١٫٣١٨ −٠٫٢٠٠ ٢٧٫١٣١ −۶٫۵٢۶ MPS B(·, ٠٫۴)
٩۶٫٧٣۶ ١٫۴١٣ ٠٫۴۶٣ ٢٧٫٠۴٢ −٧٫٢۴۴ LSE
٩٧٫٣٩٨ ٢٫٨٣٨ ١٫١٣٧ ٢۶٫١۴٨ −٨٫٣٨٩ MLE
١٢۶٫٢٠٣ ١٫١٠٩ −٠٫۴۶٢ ٢۵٫٧٧١ −١١٫٢١١ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١٢۶٫٢٢٣ ٣٫۵٩٢ −٠٫۴٢٢ ٣۵٫۵٩١ −١۴٫٩٨٠ LSE
١٢٣٫۵٠٨ ٢٫١۴۶ ٠٫٩٢٩ ٢٣٫٨۵٠ −٧٫٨۵۶ MLE
١٣٢٫۵٢٧ ١٫٠١٠ −٠٫۵٨٠ ٢۶٫٩۵۶ −١٧٫٠١۴ MPS [١]
١٣٣٫۵٠٧ ۴٫۵۵٩ −٠٫٨٨۵ ٣٢٫٢٣٢ −١١٫۴۵۴ LSE
١٣١٫٣١٣ ١٫۶۵٣ ٠٫٧٣۴ ٢۴٫٨٢۶ −٨٫١١٣ MLE
١٢٣٫٠۶٨ ١٫٠٠٧ −٠٫۵٨۴ ٣٠٫۶٣٧ −٢١٫٠٣١ MPS [٢]
١٢۴٫٨٨۴ ٣٫٠۶١ −٠٫٨٩۶ ٣۵٫۴٨٢ −٢٢٫٢١٣ LSE
١٢۴٫۶۵۶ ٢٫٠۴٠ ٠٫٩۶٧ ٢۵٫٨٢٣ −٨٫٨٩٧ MLE

١١٨٫۴۴۵ ٠٫٨۶٣ −٠٫١٣۶ ١٨٫۴٣٧ ٢٫۶١٩ MPS MRC ٧ ١٠
١١٢٫١٠٨ ٠٫٧٣٢ −٠٫۵١٧ ٣٠٫٠٧١ −٨٫٢٩٠ LSE
١٢۴٫٧۴٨ ١٫١٢٧ ٠٫۵۵۴ ١٨٫۵٨١ −٣٫۶١٧ MLE
١٣۴٫٧١۶ ٠٫٧٨۶ −٠٫١٢٢ ١٨٫٨٧٩ ١٫٢٩٣ MPS MFC
١٣۴٫۶۴۶ ١٫٠٣٩ −٠٫٣٢۴ ٢۵٫۵٣۵ −١٢٫٢۵۴ LSE
١٣۵٫۵٨٧ ١٫٠٧١ ٠٫۴٨٣ ١٧٫٨٩١ −٣٫٠٢٣ MLE
١۴٧٫٢١٨ ٠٫٧٢۶ −٠٫١٨٨ ١٨٫۴٠٠ −١٫٨۴٠ MPS Uniform
١۵١٫١٠٣ ١٫٠۵٧ −٠٫٢۴١ ٢٣٫٣٩۵ −١٣٫٧۴۴ LSE
١۴٨٫٣۶١ ١٫٠٠١ ٠٫۴٩۵ ١٨٫٨۵٧ −٢٫٣٣٠ MLE
١۴١٫٠٧٢ ٠٫٧۴٧ −٠٫١۶١ ١٨٫٧١١ −١٫۵٨٨ MPS B(·, ٠٫۴)
١٣٩٫٣٨۵ ١٫٠٣۵ −٠٫٣١۵ ٢۵٫٨٨٨ −١۴٫٨٢٧ LSE
١۴٢٫٠۶٣ ١٫٠١١ ٠٫۴۶٣ ١٩٫٢٠۴ −٢٫٧١٨ MLE
١۵٣٫٠١٧٨ ٠٫٧١١ −٠٫٢۵٨ ١٩٫١٢٩ −٣٫١١٠ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١۵٣٫۶١٠ ١٫٢۶١ −٠٫١۴٧ ٢٣٫۵١۶ −١٣٫٨٧٩ LSE
١۵٣٫٨۵١ ١٫٠٢٢ ٠٫۴٨۵ ١٩٫٠٩٠ −٢٫١۶۴ MLE
١۵۵٫٩٠۴ ٠٫۶۵۵ −٠٫٣١٠ ١٨٫۵٣۶ −۴٫١٣٠ MPS [٣]
١۵٣٫٧۵٩ ١٫۶۵٠ −٠٫١۵٧ ٢٣٫٠۵١ −١٣٫۴٩١ LSE
١۵۴٫٨۵٢ ٠٫٩٧٧ ٠٫۴۵۶ ٢٠٫١۶۶ −٢٫١٨۶ MLE
١۵١٫٧٣٣ ٠٫۶٧١ −٠٫٣٣٣ ١٨٫٧٣١ −۶٫۴٢٩ MPS [۴]
١۵۴٫۴۵٢ ١٫٩٨٩ −٠٫٢٩۶ ٢۴٫۴۶٣ −١۶٫۶٢۶ LSE
١۵۴٫۶١۶ ٠٫٩٩٣ ٠٫۴۶٣ ١٨٫٣٣٧ −٢٫۶٩٠ MLE

m = ٨ (ب)
MLE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.
LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ١ برای ii.
MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٢ برای iii.
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β = ٢ و θ = ١٠٠ با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور طرح های تولید متفاوت برداشت روش های نتایج .٧ جدول
β θ

E(Xm:m:n) RMSE Bias RMSE Bias Method Plan m n
٨١٫٩٩٢ ٠٫٧٨۴ −٠٫١٨٣ ٢٣٫۶١۵ −١١٫٠٩٧ MPS MRC ٨ ٢٠
٨٠٫۶٨٩ ٠٫٨٢٢ ٠٫٠١١ ٢۴٫۶٧٠ −١٢٫٣٠٨ LSE
٨١٫٢٠١ ٠٫١١٠ ٠٫۴٩۵ ٢٠٫٣٧۴ −۵٫۶٩۵ MLE
٨٣٫٣٣٣ ٠٫٨۶٢ ٠٫١۵٧ ٢۶٫۵٧۵ −١٢٫٩٧۴ MPS MFC
٨٣٫۴٧٠ ٠٫٧۶٢ −٠٫٠۶۴ ٢٣٫۵۴٠ −٩٫٣٢۴ LSE
٨٣٫۴٨۵ ٠٫١١۵ ٠٫۵٣۵ ٢٠٫٧١۵ −۵٫١۵٣ MLE
١۴۵٫٧٧٠ ٠٫۶٧٣ −٠٫۵٠٢ ١٨٫٩٨۵ −٨٫٧٧۵ MPS Uniform
١۴٣٫٨٩٠ ٠٫٨۴٢ −٠٫٢١۴ ٢٣٫٠٢٨ −١۶٫۶۵۴ LSE
١۴۵٫٣۶٢ ٠٫٧٢۴ ٠٫٣١٣ ١٧٫٨۶٢ −۴٫٢٣٩ MLE
١٣٨٫۴١٨ ٠٫۶۵١ −٠٫۴١٩ ١٨٫۴۴٠ −۴٫۵۶٠ MPS B(·, ٠٫۴)
١٣٩٫۵۵٣ ١٫٠۶۴ −٠٫١۶٨ ٢١٫۵٨۵ −١٣٫٣٧١ LSE
١٣٧٫٣٨٢ ٠٫٧٧١ ٠٫٣۴۴ ١٧٫۵۵۶ −۴٫۵۶۶ MLE
١۵۶٫٣٨٩ ٠٫۶٣۵ −٠٫۴٨٠ ١٧٫٣١٧ −۶٫۶٩٢ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١۵۶٫٨۶۴ ١٫١۴٨٣ −٠٫١٨٧ ٢٢٫٠۴۵ −١٣٫۶٨٧ LSE
١۵۴٫٠٩٣ ٠٫۶٩٧ ٠٫٢٨۶ ١٨٫١١٩ −۴٫۶٠١ MLE
١۵٩٫٨٧٨ ٠٫۶٧١ −٠٫۵٠۴ ٣٩٫٧۵٧ −۶٫٠۶١ MPS [۵]
١۵٩٫٠٧۴ ٠٫٩٣٧ −٠٫٢۴۶ ٢٠٫٨٩۴ −١١٫۴۶۴ LSE
١۵٨٫١۵٧ ٠٫۶٨٢ ٠٫٢٧٧ ١٨٫۵٧٣ −٢٫٨١٠ MLE
١۵۴٫٧٢۴ ٠٫٧٠۶٣ −٠٫۵٨٧ ٨٠٫۵٣٨ −٩٫٧۴٣ MPS [۶]
١۵۴٫۴٣٨ ٠٫٨٩۵ −٠٫٢٧٠ ٢٣٫٧٧٧ −١٧٫٣٠٨ LSE
١۵۵٫١٧٧ ٠٫٧٠٨ ٠٫٢٧٩ ١٧٫١١٩ −٣٫٧٠۵ MLE

١۴۵٫٠۶٢ ٠٫۴۶۴ −٠٫١۶٩ ١۴٫١٩۴ ۴٫٠٨٣ MPS MRC ١۶ ٢٠
١۴۵٫٨٠٧ ٠٫۵٣۴ −٠٫٠٢١ ١٣٫٧٨۵ −۶٫٠٣٧ LSE
١۴۵٫۴٨۴ ٠٫۵٠٩ ٠٫١٩۴ ١٢٫٣٠٠ −٠٫٧٢٠ MLE
١۶۵٫۴٨٢ ٠٫۴٣٣ −٠٫١۴٨ ١٨٫۴١٧ ٢٫١٩٩ MPS MFC
١۶۴٫٣۵١ ٠٫۶٢٧ ٠٫٠٨۶ ١۴٫٧٨۵ −٨٫٢١٨ LSE
١۶٣٫٩٣٣ ٠٫۵١١ ٠٫١٩۵ ١٢٫١٧۶ −١٫۵٢۶ MLE
١٧٩٫٢۵۶ ٠٫۴٢٢ −٠٫٢٠٢ ١٣٫١۵۵ −٠٫۵٢٩ MPS Uniform
١٧٨٫٩٨۶ ٠٫۶١٢ ٠٫٠٢۴ ١۵٫٢٩۵ −٩٫٣١٩ LSE
١٧٨٫٩۵٢ ٠٫۴٨۶ ٠٫١٩٠ ١٢٫۵۵٣ −٠٫۵۵۴ MLE
١٧۵٫٣٣٠ ٠٫۴۴٩ −٠٫١۶٢ ١٣٫۶١٢ ١٫٢٢٣ MPS B(·, ٠٫۴)
١٧۵٫۵٢٨ ٠٫۵۵١ −٠٫٠٢٢ ١۵٫۵٠٨ −٨٫٢۶۶ LSE
١٧۴٫١٨٣ ٠٫۴٩٣ ٠٫١٧۶ ١٢٫٧٣٨ −٠٫٨۵١ MLE
١٨٠٫۶۴٧ ٠٫۴١۵ −٠٫١٧۵ ١٢٫۴٨۶ ٠٫۴۶٨ MPS B(·, ٠٫٧۵)
١٨٠٫٨٧۶ ٠٫۶٢۶ ٠٫٠٣٣ ١۵٫۴٢١ −٨٫٢٨٣ LSE
١٨٠٫١۶۶ ٠٫۴٧٩ ٠٫١٧٨ ١٣٫٠٨٣ −٠٫٧۶٢ MLE
١٧٨٫٣۴٩ ٠٫۴١٨ −٠٫١٨٨ ١٢٫٩٢٩ −٠٫۵٩٣ MPS [٧]
١٨٠٫٩٨٧ ٠٫۶٠٠ ٠٫٠۵١ ١۴٫٩٨٧ −٧٫٩۵۵ LSE
١٨٠٫۶٢۴ ٠٫۴٩۵ ٠٫١۶٩ ١٢٫٩۵١ −٠٫٩٢١ MLE
١٨٠٫٢٩۶ ٠٫۴٢۴ −٠٫٢٢۶ ١٢٫٩٢٧ −١٫٢۵۵ MPS [٨]
١٧٩٫٠٧٨ ٠٫۶٠٨ ٠٫٠٣١ ١۵٫۴۴٨ −٩٫٠۵٩ LSE
١٧٩٫۴٩٣ ٠٫۴٩۶ ٠٫١٩۶ ١٣٫٢۵٣ −٠٫٧۵٣ MLE

بزرگ m مؤثر نمونه اندازه .٢

m = ٧ (آ)

MLE برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.
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LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ١ برای ii.

MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٢ برای iii.

m = ١۶ (ب)

MLE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

MLE برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ١, ٢ برای ii.

است: زیر صورت به ،β شکل پارامتر اریبی مطلق قدر کمترین به مربوط نتایج همچنین

کوچک m مؤثر نمونه اندازه .١

m = ۴ (آ)

MPS برآوردیابی روش و و یکنواخت توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

LSE برآوردیابی روش و و یکنواخت توزیع ،β = ١, ٢ برای ii.

m = ٨ (ب)

MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

LSE برآوردیابی روش و p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای توزیع ،β = ١ برای ii.

LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٢ برای iii.

بزرگ m مؤثر نمونه اندازه .٢

m = ٧ (آ)

LSE برآوردیابی روش و p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

LSE برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ١ برای ii.

MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٢ برای iii.

m = ١۶ (ب)

LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵, ١, ٢ برای i.

نمود: استخراج θ پارامتر RMSE کوچکترین با مرتبط را ذیل نتایج شده ارائه جداول از توان می مشابه طور به

کوچک m مؤثر نمونه اندازه .١

m = ۴ (آ)

MPS برآوردیابی روش و p = ٠٫۴ با ای دوجمله توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.



٢٣١ . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . هاشمی رضا و شرفی مریم قهرمانی، معصومه

MLE برآوردیابی روش و p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای توزیع ،β = ٢ برای ii.

m = ٨ (ب)

MPS برآوردیابی روش و p = ٠٫۴ با ای دوجمله توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

MLE برآوردیابی روش و [۶] برداشت الگوی ،β = ٢ برای ii.

بزرگ m مؤثر نمونه اندازه .٢

m = ٧ (آ)

MPS برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ١ برای ii.

MPS برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ٢ برای iii.

m = ١۶ (ب)

MPS برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

MPS برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ١ برای ii.

MLE برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٢ برای iii.

است: زیر صورت به ،β شکل پارامتر RMSE کوچکترین به مربوط نتایج همچنین

کوچک m مؤثر نمونه اندازه .١

m = ۴ (آ)

MPS برآوردیابی روش و [١] برداشت الگوی ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

MPS برآوردیابی روش و [٢] برداشت الگوی ،β = ٢ برای ii.

m = ٨ (ب)

MPS برآوردیابی روش و p = ٠٫۴ با جمله ای دو توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

MLE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٢ برای ii.

بزرگ m مؤثر نمونه اندازه .٢

m = ٧ (آ)

MPS برآوردیابی روش و [۴] برداشت طرح ،β = ٠٫۵ برای i.

MPS برآوردیابی روش و p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای توزیع ،β = ١ برای ii.
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MPS برآوردیابی روش و [٣] برداشت طرح ،β = ٢ برای iii.

m = ١۶ (ب)

MPS برآوردیابی روش و یکنواخت توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

MPS برآوردیابی روش و p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای توزیع ،β = ٢ برای ii.

توزیع های همه تحت نظر مورد برآوردگرهای متناظر های RMSE و اریبی مطلق قدر مقادیر کلی، طور به

LSE برآوردیابی روش اغلب باشد، کوچک مؤثر نمونه حجم اگر می یابد. کاهش m و n افزایش با برداشت،

برآوردیابی روش اغلب بزرگ، مؤثر نمونه حجم برای که حالی در دارد؛ را θ برای اریبی مطلق قدر مقدار کمترین

نمونه حجم برای β گرهای برآورد اریبی مطلق قدر مقادیر کمترین اغلب، هستند. دارا را کوچکتری مقادیر MLE

کمترین ،θ برآوردگرهای بین در است. LSE روش β ≥ ١ برای و ،MPS روش به متعلق β < ١ و کوچک مؤثر

بیشتر همچنین است. MLE روش β ≤ ٢ برای و MPS روش به متعلق ،β < ٢ برای اغلب RMSE مقدار

RMSEاست. مقدار کمترین دارای β مقادیر همه برای می شوند، MPSحاصل روش از که برآوردگرهایی اوقات،

است. یکدیگر به نزدیک بسیار برداشت متفاوت توزیع های عملکرد بزرگ، مؤثر نمونه حجم برای که است ذکر به لازم

است. n−m کوچک مقدار و صفر ازاعداد زیادی حجم وجود از ناشی موضوع این

دشواری کار تصادفی برداشت حالت در انتظار مورد ریاضی امید بررسی تحلیلی لحاظ از شد، ذکر که طور همان

طرفی از است. شده انجام مقایسه و بررسی β و n,m, p متفاوت مقادیر برای عددی لحاظ از رو این از است،

جداول از است. شده گرفته نظر در ٢٠ بزرگ n مقدار لذا است، سنگین بزرگ n برای E(Xm:m:n) محاسبه چون

است: ذیل شرح به E(Xm:m:n) مقدار کوچکترین می یابیم، در

کوچک m مؤثر نمونه اندازه .١

m = ۴ (آ)

LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

MPS برآوردیابی روش و MFC توزیع ،β = ٢ برای ii.

m = ٨ (ب)

MPS برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵, ١ برای i.

LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٢ برای ii.

بزرگ m مؤثر نمونه اندازه .٢

m = ٧ (آ)

MPS برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵, ١, ٢ برای i.
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m = ١۶ (ب)

LSE برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ٠٫۵ برای i.

MPS برآوردیابی روش و MRC توزیع ،β = ١, ٢ برای ii.

کاهش ثابت m و n برای است، کاهشی خطر نرخ ،یعنی است β ≤ ١ که هنگامی که، دریافت می توان نتایج این از

برداشت روش های سایر به نسبت (MFC و MRC ) پیشنهادی برداشت الگوهای تحت آزمایش زمان مدت

مقادیر و رسد می نظر به کمتر کمی کاهش این صعودی) خطر (نرخ β > ١ برای چند هر است. چشمگیر بسیار

برداشت الگوهای تحت متناظر مقادیر به نزدیک اندکی دوجمله ای و گسسته یکنواخت توزیع های E(Xm:m:n)

کلی طور به پس کنند. می حفظ را خود برتری کماکان پیشنهادی روش های حال، این با اما است، شده معرفی

این بین و دارند آزمایش انتظار زمان مدت کاهش در چشمگیری تأثیر پیشنهادی برداشت روش دو که گفت می توان

،β برآورد مقادیر بودن نزدیک دلیل به که داشت توجه باید دارد. MFC به نسبت بهتری عملکرد MRC روش دو

بزرگترین ریاضی امید مقادیر یکسان، برداشت الگوی و ،m ،n ثابت، β برای متفاوت برآوردیابی روش های تحت

هستند. یکدیگر به نزدیک ،E(Xm:m:n) یعنی دو، نوع فراینده سانسور ترتیبی آماره

تصادفی برداشت های با دو نوع فزاینده سانسور در برداشت رهیافت های انواع و p ،n ،mنقش بهتر درک برای

١ شکل می گیریم. بهره REET معیار از کامل نمونه و سانسور نوع این تحت انتظار مورد زمان های مقایسه و

می کند. ترسیم را n = ٧, ١٠, ١٢, ١۵, ١٨, ٢٠ برابر در m = ۴ و β متفاوت مقادیر برای را REET مقادیر

و معنادار آزمایش زمان شدن کوتاه که است مطلب این بیانگر باشد، ١ به نزدیک REET مقدار n افزایش با اگر

ندارد. آزمایش زمان شدن کوتاه در چندانی تأثیر (n) آزمایشی واحدهای افزایش دیگر بیان به نیست ملاحظه قابل

آزمایش زمان در جزئی کاهش بزرگ، p بالا، برداشت شانس با دوجمله ای توزیع و یکنواخت برداشت توزیع های در

وضعیت این β > ١ برای همچنین دهیم. قرار عمر طول آزمایش در را واحدها از بزرگی تعداد هرگاه می دهد، رخ

هرگاه است؛ دار معنا کمتر آزمایش زمان کاهش روی n اثر که گفت می توان کلی طور به بنابراین می شود. تشدید

با طرفی از باشد. بزرگ (p) آزمایش طی در برداشت احتمال یا و یکنواخت برداشت توزیع و صعودی خطر نرخ

برداشت رهیافت دو اما دارد قبولی قابل عملکرد نسبی طور به p < ٠٫۵ با دوجمله ای برداشت توزیع که این وجود

طور به نیز نمونه حجم افزایش با دارند؛ کوچکتری REET مقادیر که این بر علاوه MFC و MRC پیشنهادی

است. معنادار بسیار انتظار مورد آزمایش زمان شدن کوتاه که معناست بدین که یابند، می کاهش ملاحظه ای قابل

رود. بکار عمر طول آزمون طراحی جهت در تواند می نتایج این

عددی مثال ٨

زیر داده های مجموعه از استفاده با آزمایش، کل زمان دید از متفاوت، برداشت رهیافت چهار عملکرد بخش این در

٢١ ٢٠ ١۶ ١۶ ١۴ ١۴ ١۴ ١٢ ١١ ١١ ١١ ٧ ۵ ٣ ١

٢۶١ ٢۴۶ ٢٢۵ ١٢٠ ١٢٠ ٩۵ ٩٠ ٨٧ ٧١ ٧١ ۶٢ ۵٢ ۴٧ ۴٢ ٢٣
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متفاوت نمونه حجم برابر در REET مقادیر .١ شکل

اولین داده ها این می گیرد. قرار ارزیابی مورد است، هواپیما مطبوع هوای تهویه سیستم خرابی زمان های به مربوط که

داده ها این برای دوپارامتری وایبل توزیع که آن بررسی برای شدند. معرفی (١٩٨۶) زوچینی و لینهارت توسط بار

ترتیب به مقدار -p و آماره این مقدار می شود. استفاده دارلینگ اندرسون برازش نیکویی آزمون از است، مناسب

نمی تواند دادها به وایبل توزیع بودن برازنده فرضیه مقدار، -p بودن بالا به توجه با هستند. ٠٫١۵٩ و ٠٫۵۵٢ برابر

صورت به داده مجموعه این درستنمایی ماکسیمم برآورد R در maxLik افزاری نرم بسته از استفاده با شود. رد
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متناظر برداشت بردارهای و واقعی داده های از دو نوع فزاینده سانسور نمونه های .٨ جدول
٢١ ١۴ ١٢ ١١ ١١ ١١ ٧ ۵ ٣ ١ MRC مدل
١۴ ٣ ٠ ٢ ٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ١ r١٠

٢٣ ٢٠ ١۴ ١۴ ١١ ١١ ٧ ۵ ٣ ١ MFC مدل
١١ ١ ٢ ١ ٢ ٠ ٠ ٢ ٠ ١ r١٠

١٢٠ ٩۵ ٧١ ۴٧ ۴٢ ١١ ٧ ۵ ٣ ١ گسسته یکنواخت مدل
٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ۴ ١١ ۵ r١٠

١٢٠ ٨٧ ۶٢ ۴٢ ٢٣ ٢٠ ١۶ ١۴ ۵ ١ p = ٠٫۴ با دوجمله ای مدل
١ ١ ١ ٠ ١ ٠ ٠ ۶ ۴ ۶ r١٠

٢٢۵ ١٢٠ ٨٧ ۶٢ ۵٢ ١۶ ١١ ٧ ٣ ١ p = ٠٫٧۵ با دوجمله ای مدل
٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ٠ ١ ٢ ١٧ r١٠

سانسور نمونه ذیل، مرحله ای ٨ الگوریتم طبق داده ها این از حال می آید. دست به θ̂ = ۵۴٫۶١٣۶ و β̂ = ٠٫٨۵٣۶

است. شده ارایه ٨ جدول در و ساخته m = ١٠ حجم به دو نوع فزاینده

تولید (n,m) = (٣٠, ١٠) با متفاوت، توزیع های از سانسور برداشت بردارهای مجموعه ١٠٠٠٠بار ابتدا -١

می شوند.

تولید ٠٫٨۵٣۶ شکل پارامتر و ۵۴٫۶١٣۶ مقیاس پارامتر با وایبل توزیع از دو نوع فزاینده سانسور نمونه های -٢

می شوند.

گیرند. قرار (٠٫٩۵۵, ١٫۴) فاصله در آن ها اول مؤلفه که می شوند انتخاب فزاینده ای سانسورشده ٣-بردارهای

می آید. به دست آخر مؤلفه تا ترتیب همین به و دوم مؤلفه های اول، مؤلفه های از میانگین گرفتن با میانگین بردار -۴

می شود. محاسبه سوم مرحله بردار هر و میانگین بردار بین اختلاف مطلق قدر ماکسیمم -۵

شود. می محاسبه قبل مرحله مقادیر مینیمم -۶

مقدار (مینیمم)، کمترین دارای که می شود انتخاب مطلوب بردار عنوان به برداری آن سوم مرحله بردارهای بین از -٧

در نمونه این متناظر برداشت بردار طرح همچنین است. خودش با میانگین بردار بین اختلاف مطلق قدر ماکسیمم

می شود. گرفته نظر

سانسور طرح و می شود جایگزین جدول در واقعی داده های مقدار نزدیک ترین با شده انتخاب فزاینده سانسور نمونه -٨

می شود. انتخاب متناظر

از کوچکتر MFC و MRC مدل های در مشاهدات بزرگترین می شود، ملاحظه ٨ جدول در که همان طور

زمان می دهد نشان سادگی به موضوع همین است. دوجمله ای و گسسته یکنواخت توزیع های در آن ها مطابق مقدار

نمونه های بالا الگوی تکرار بار هر با است ذکر به لازم است. یافته کاهش پیشنهادی برداشت مدل های در آزمایش کل

برتر معیار آن در که می شود حفظ همواره برداشت ها تصادفی تولید روش چهار رتبه بندی اما می شود انتخاب متفاوتی

باشد. برداشت مدل های بقیه از کوچکتر آن مشاهده بزرگترین که است انتخابی به مربوط
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نتیجه گیری و بحث ٩

وایبل توزیع عمرهای طول تحت دو، نوع فزاینده سانسور تصادفی برداشت طرح برای روش، دو ما مقاله این در

پایان زمان مقایسه نمودیم. مقایسه مرتبط علمی متون در موجود برداشت توزیع های با و داده پیشنهاد پارامتری دو

اصلی ترین که است توجهی جالب و مهم موضوع تصادفی برداشت مختلف روش های اساس بر عمر طول آزمایش

دوجمله ای مدل برداشت های چند هر آمده، دست به شبیه سازی نتایج اساس بر می شود. شامل را مقاله این قسمت

زمان ریاضی امید اما می کند، عمل E(Xm:m:n) کمینه مقدار معنای به گسسته، یکنواخت برداشت مدل از بهتر

کوچک نمونه حجم که زمانی بخصوص است؛ وابسته p برداشت احتمال مقدار به زیاد بسیار آن، تحت آزمایش کل

برانگیزی چالش مسئله یک تواند می که است آزمایش زمان مدت طول در مهمی عامل p پارامتر بنابراین است.

آغازین مراحل در آزمون، واحد n از واحد n −m است، بزرگ p هرگاه باشد. جمله ای دو توزیع از استفاده برای

است. شکست زمان توزیع دم به نزدیک خیلی شده مشاهده عمرهای طول نتیجه در و می شوند حذف عمر آزمون

از می شود. شبیه است، کامل نمونه که حالتی به دو نوع فزاینده سانسور آزمایش کل زمان ریاضی امید بنابراین

بیش تر مطالعه برای نباشد. ثابت خاصی موقعیت های در مرحله هر در است ممکن p برداشت احتمال دیگر طرف

زمان امید مقدار کمترین مقاله، این در شده ارائه پیشنهادی طرح های شود. مراجعه (٢٠١٣) همکاران و سینگ به

شده توصیف روش های با مقایسه در را، عددی مثال در آزمایش کل زمان کوچکترین و سازی شبیه مطالعات در کل

روش از بهتر کمی MRC روش همچنین می یابد. کاهش آن با مرتبط هزینه های و آزمون زمان نتیجه در دارند. دیگر

تحت دو نوع فزاینده سانسور طرح های برای بهینه انتخاب یک عنوان به می شود پیشنهاد و می کند عمل MFC

همیشه همچنین و می دهد ارائه قبولی قابل و منطقی الگوی زیرا شود. کاربرده به پارامتری دو وایبل عمر طول توزیع

برداشت های طرح حتی و گسسته یکنواخت دوجمله ای، برداشت طرح به نسبت کمتری انتظار مورد کل زمان مقدار

در عمر طول آزمون طراحی جهت در را مهمی اطلاعات نتایج این می دهد. به دست است، آمده ١ جدول در که ثابت

دهد. می قرار محققان اختیار

تشکر و تقدیر

سبب که آماری علوم مجله محترم ویراستار و تحریریه هیئت داوران، ارزنده نظرات و رهنمودها از مقاله نویسندگان

دارند. را قدردانی و تشکر کمال شد، مقاله کیفی ارتقای
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