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Introduction
In lifetime studies consider that different components cause the failure of the
unit/item under study but of the same type that is not entirely observed. In
this case, the failure time of the unit/item is recorded and evaluated based
on the information obtained from the observation and as the minimum value
among other components affecting failure. The experimenter cannot identify
the component that led to the unit’s failure. In the study of series systems,
the minimum component lifetime among the effective components leads to
failure and is observed. In recent literature, Adamidis and Loukas (1998)
used the geometric distribution function as the number of failure components
and introduced a two-parameter exponential-geometric distribution with a
descending failure rate. In applying compounding distributions of lifetime
study, the experimenter may face the phenomenon of censoring. Because
there are cases in which the units/items, although alive, are lost or removed.
In this study, type-II of censoring has been investigated. Recently, the in-
verse Weibull distribution in censored data has been studied by Ateya (2017),
Singh and Tripathi (2018). This paper presents the inverse Weibull-Poisson
distribution function in the series system of the type-II censored sample.

Material and Methods
This paper considers the classical and Bayesian estimation of parameters of
inverse Weibull-Poisson distribution function under the type-II censoring.
Since the normal equations are not solved analytically, the EM algorithm, as
the numerical method, is used in estimating the maximum likelihood meth-
ods. Little and Rubin (1983) showed that the EM algorithm is more reliable
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than the Newton-Raphson method in the case of incomplete data. Then, the
Fisher information matrix for censored data is obtained with the principle
of Louis (1982), and the approximate confidence intervals can be calculated.
Parameters are estimated under the square error and LINEX loss functions
while Gamma distribution is prior distribution. In Bayesian estimation, since
the posterior distribution is not obtained in closed form, parameters are es-
timated with Markov chain Monte Carlo techniques and samples are gen-
erated by Gibbs sampling via the Metropolis-Hastings algorithm. Finally,
the Bayesian confidence intervals are obtained using Kundu (2008), and the
HPD intervals are constructed with Chen and Shao (1999) methods.

Results and Discussion
To evaluate the performance of estimators in terms of MSE’s and their cor-
responding confidence intervals, it is generated 10000 samples for different
sample sizes and three censoring schemes.

Conclusion
The simulation results show that with decreasing number of censors for a
fixed sample size, the estimation of the parameters is closer to the actual
values, and the MSE are reduced. Moreover, with an increasing sample size,
the MSE of parameters is reduced for a fixed censoring scheme. For the 30%
censoring scheme, Bayesian estimators of the parameters under the square
error loss function have small MSE. The maximum likelihood estimators of
parameters for the 10% censoring scheme have small MSE. The simulation
results using confidence intervals show that the length of confidence intervals
is reduced for a fixed sample size with decreasing number of censored. More-
over, the classical confidence intervals have the shortest interval length for
all censoring schemes. The length of the HPD confidence intervals is shorter
than the Bayesian confidence intervals.

Keywords:Compound Distribution, Inverse Weibull Distribution, Type-II
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١۴٠١/۴/١۶متن انتشار: و پذیرش تاریخ ١۴٠١/٣/١٢ بازنگری: تاریخ ١۴٠٠/١٢/١٢ دریافت: تاریخ

وایبول مرکب توزیع های جمله از مرکب توزیع های کمک به عمر طول داده های برازش مطالعه چکیده:

مرکب توزیع ارائه از پس مقاله این در است. گرفته قرار محققان از زیادی تعداد توجه مورد اخیراً وارون

پارامترهای حضور می گیرد. قرار بررسی مورد سانسورشده عمر طول داده های برازش وارون-پواسن، وایبول

اهمیت از فرضیه آزمون و برآورد حیث از بررسی نیازمند توزیع، این در شکست نرخ و شکل مقیاس،

و درستنمایی ماکسیمم روش های از استفاده با دوم نوع سانسور تحت پارامترها لذا است، برخوردار خاصی

مناسب پیشین توزیعهای براساس مختلف زیان توابع تحت پارامترها بیزی برآورد در می شوند. برآورد بیزی

چگالی بالاترین با بیزی اطمینان فاصله و متقارن اطمینان فاصله شبیه سازی، بخش در می شوند. برآورد

برازش نیکویی پایان در می گیرد. قرار مقایسه مورد آماری معیارهای از استفاده با برآوردگرها و ارائه پسین

مورد مرکب توزیع های سایر با مقایسه در واقعی داده مجموعه یک از استفاده با وارون-پواسن وایبول توزیع

می گیرد. قرار ارزیابی

دوم. نوع سانسور وایبول وارون، مرکب، توزیع کلیدی: واژه های
.62N01 ،62F15 :(٢٠١٠) ریاضی موضوع بندی کد

مقدمه ١

مؤلفه های معلول مطالعه مورد واحد شکست دلیل که بگیرید درنظر را شرایطی عمر، طول به مربوط مطالعات در

اساس بر واحد شکست زمان حالت این در نمی باشند. مشاهده قابل کامل طور به که است یکسان نوع از ولی مختلف

است. ایران آمار انجمن ناشر ©نویسند(گان).
است. شده توزیع (CC BY-NC 4.0) ضوابط و شرایط تحت آزاد دسترسی با مقاله این
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قرار بررسی و ثبت مورد شکست، در مؤثر مؤلفه های دیگر بین در مقدار کمترین عنوان به و مشاهده از حاصل اطلاعات

قرار مطالعه مورد می شود واحدها یا واحد شکست به منجر که را متعددی عوامل نمی تواند آزمایشگر که آنجا از می گیرد.

قابلیت در سری٢ سیستم های بررسی در نمونه برای می دهد. قرار مدنظر مکمل١ ریسک عنوان به یا پنهان را آن دهد،

برای است. رؤیت قابل و شده شکست به منجر مؤثر، مؤلفه های بین از مؤلفه یک عمر طول مقدار کمترین اعتماد،

محققان اخیرا شود. مراجعه (٢٠٠٣) لاولس و (١٩٩١) همکاران و کرادر ،(١٩٨۴) اکس و کاکس به بیشتر مطالعه

(١٩٩٨) لوکاس و آدامیدیس پرداخته اند. گسسته شکست مؤلفه های تعداد با مرکب٣ توزیع های مطالعه به زیادی

نرخ با نمایی-هندسی مرکب پارامتری دو توزیع معرفی به و داده قرار هندسی را شکست مؤلفه های تعداد توزیع

شکست نرخ با پارامتری دو توزیعی پواسن و نمایی توزیع دو ترکیب از (٢٠٠٧) کاس پرداختند. نزولی شکست

پارامتری دو توزیع و ترکیب لگاریتمی توزیع با را نمایی توزیع (٢٠٠٨) رضایی و طهماسبی کرد. معرفی را نزولی
توانی۴ سری های و نمایی توزیع های ترکیب با (٢٠٠٩) گنجعلی و چهکندی کرده اند. معرفی نزولی شکست نرخ با

،(٢٠٠٩) کاریباری-نتو و بارتو-سوزا همچنین یافتند. دست نزولی شکست نرخ و پارامتری دو توزیع یک به

سپهدار و محمودی ،(٢٠١١) همکاران و همتی ،(٢٠١١) همکاران و بارتو-سوزا ،(٢٠١٠) همکاران و سیلوا

مرکب توزیع های خصوص در مطالعاتی (٢٠١٩) چودهوری و چاکرابارتی و (٢٠١۶) همکاران و شفیعی ،(٢٠١٣)

تعمیم یافته-پواسن، وایبول وایبول-پواسن، وایبول-هندسی، تعمیم یافته-هندسی، نمایی پواسن، تعمیم یافته- نمایی

پرداختند. پواسن و وارون-هندسی وایبول و توانی وارون-سری های وایبول

است، مواجه آن با عمر طول مطالعات درخصوص آزمایشگر که مواردی از یکی مرکب، توزیع های کاربرد در

این در می شوند. خارج آزمایش از یا شده گم بودن، سالم علی رغم آزمایش واحدهای آن در که است، سانسور پدیده

امین −r شکست وقوع زمان تا آزمایش حالت این در است. گرفته قرار بررسی مورد دوم نوع سانسور پژوهش،

مشاهدات درستنمایی تابع صورت این در است. شده تعیین پیش از و ثابت r مقدار که طوری به می یابد، ادامه واحد

صورت به مفروض چگالی تابع برای y١ < · · · < yr

L(η; y) =
n!

(n− r)!

r∏
i=١

f(yi;η)[١ − F (yr;η)]
n−r (١)

است. آزمایش واحد r−امین شکست زمان yr و توزیع ηپارامترهای آن در که است،

دوم نوع سانسور گرفتن نظر در با نمایی سوم نوع بور توزیع پارامترهای برآورد (١٣٩٣) همکاران و مرادی

بررسی به (٢٠١۴) همکاران و سولطان دادند. قرار بررسی مورد سفید گلبول سرطان به مبتلایان عمر طول برای

وارون وایبول توزیع (٢٠١٧) عطی یا پرداختند. فزاینده۵ سانسور داده های در وارون وایبول توزیع پارامترهای برآورد

1Complementary risk
2Series system
3Compound
4Power series
5Progressive censoring
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بدست داده های برای را آن (٢٠١٨) تریپاتی و سینگ و برد کار به کربن فییرهای کشش قدرت بررسی برای را

،(٢٠١۴) همکاران و سینگ نیز سانسورشده مدل های دیگر مورد در دادند. برازش HIV بیماران مطالعات از آمده

توزیع شده، نمایی گامای نمایی، توزیع های در ترتیب به (٢٠٢٢) همکاران و پتک و (٢٠١٨ ،٢٠١۵) همکاران و کومار

به (١٣٩٩) همکاران و کهنسال دادند. قرار بررسی مورد وایبول-پواسن مرکب توزیع و وارون-پواسن نمایی مرکب

بررسی های اساس بر پرداختند. پیوندی فزاینده سانسور تحت لوماکس توزیع در مقاومت١ و تنش پارامتر بیزی برآورد

سانسور داده های در وارون-پواسن وایبول مرکب توزیع پارامترهای برآورد خصوص در پژوهشی تاکنون گرفته انجام

الگوریتم از استفاده با پارامترها درستنمایی ماکسیمم برآورد به مقاله این در بنابراین است. نگرفته صورت دوم نوع

صورت این به مقاله ادامه است. شده پرداخته مختلف زیان توابع تحت مدل پارامترهای بیزی برآوردهای و EM

می گیرد. قرار بررسی مورد آن ویژگی های وارون-پواسن، وایبول مرکب توزیع تابع معرفی ضمن ٢ بخش در که است،

ارائه EM الگوریتم از استفاده با شده سانسور داده های به توجه با پارامترها درستنمایی ماکسیمم برآورد ،٣ بخش در

مطالعه ۵ بخش در است. گرفته انجام گاما پیشین توزیع های اساس بر پارامترها بیزی برآورد ۴ بخش در می شود.

است. شده پرداخته نتیجه گیری و بحث ارائه به ٧ بخش در و واقعی داده های مطالعه ۶ بخش در شبیه سازی،

وارون-پواسن وایبول توزیع ٢

صورت به صفر در شده بریده پواسن احتمال تابع با شکست مؤلفه های تعداد بیانگر N تصادفی متغیر کنید فرض

P (N = n) =
e−µµn

n!(١ − e−µ)
, µ > ٠, n = ١, ٢, . . . (٢)

α > ٠ شکل پارامتر با وارون وایبول توزیع تابع دارای i = ١, . . . , N ،Xi تصادفی نمونه اینکه فرض با باشد.

تجمعی توزیع تابع و f(·) چگالی تابع با سیستم شکست مؤلفه های زمان های نشان دهنده ،λ > ٠ مقیاس پارامتر و

صورت به F (·)

f(x;α, λ) = αλx−(α+١)e−λx
−α

x > ٠, α, λ > ٠ (٣)

F (x;α, λ) = e−λx
−α

x > ٠, α, λ > ٠ (۴)

1Stress-strength
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شرطی چگالی و توزیع توابع آنگاه باشد، N از مستقل ١ ≤ i ≤ N ،Y = min{Xi} تصادفی متغیر اگر باشد.

از عبارتند ترتیب به آن

FY |N=n(y;α, λ) = ١ − (١ − e−λy
−α

)n, y > ٠, α, λ > ٠

fY |N=n(y;α, λ) = nαλe−λy
−α

y−(α+١)(١ − e−λy
−α

)n−١, y > ٠, α, λ > ٠

صورت به ترتیب به Y تصادفی متغیر توزیع و چگالی توابع حالت این در

f(y;α, λ, µ) =
αλµ

eµ − ١
y−(α+١)e−λy

−α

eµ(١−e−λy−α
), y > ٠, α, λ, µ > ٠ (۵)

F (y;α, λ, µ) =
١ − eµe

−λy−α

١ − e−µ
, y > ٠, α, λ, µ > ٠ (۶)

وارون-پواسن رایلی توزیع و وارون-پواسن نمایی توزیع ترتیب به شود، گرفته نظر در ،α = ٢ و α = ١ اگر هستند.

دادن قرار با می آید. بدست وارون وایبول توزیع µ → ٠ و ١ فرچت-پواسن توزیع λ = ١ برای و می آید دست به

زیر صورت به دوم نوع سانسور داده های با وارون-پواسن وایبول درستنمایی تابع ،(١) رابطه در (۶) و (۵) روابط

شد. خواهد حاصل

L(η; y) =
n!

(n− r)!
(αλµ)r

(∏r
i=١ yi

)−(α+١)
e−λ

∑r
i=١ y

−α
i +µ(n−

∑r
i=١ e

−λy
−α
i )

(eµ − ١)n

× (١ − e−µe
−λy−α

r
)n−r

وارون-پواسن وایبول توزیع پارامترهای درستنمایی ماکسیمم برآورد ٣

این در باشد، (۵) وارون-پواسن وایبول چگالی تابع از حاصل شده سانسور داده های y١ < · · · < yr کنید فرض

صورت به درستنمایی، تابع لگاریتم صورت

ℓ(η; y) = ln
( n!

(n− r)!

)
+ r ln(αλµ)− (α+ ١)

r∑
i=١

ln(yi)− λ

r∑
i=١

y−αi (٧)

(n− r)µ+ µ

r∑
i=١

Ai − n ln(eµ − ١) + (n− r) ln(١ − e−µe
−λy−α

r
)

1Fréchet-Poisson
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پارامترها به نسبت ℓ(η; y) جزئی مشتقات است. Ar = ١− e−λy−α
r و Ai = ١− e−λy

−α
i آن در که است،

صورت به

∂ℓ(η; y)
∂α

=
r

α
−

r∑
i=١

ln(yi)+λ

r∑
i=١

ln(yi)y
−α
i (١−µe−λy

−α
i )

+ (n−r)λµ ln(yr)y
−α
r e−λy

−α
r −µe−λy−α

r

١ − e−µe
−λy

−α
r

=٠,

∂ℓ(η; y)
∂λ

=
r

λ
−

r∑
i=١

y−αi −
r∑
i=١

y−αi (١ − µe−λy
−α
i )

− (n− r)
µy−αr e−λy

−α
r −µe−λy−α

r

١ − e−µe
−λy

−α
r

= ٠,

∂ℓ(η; y)
∂µ

=
r

µ
− n

eµ − ١
−

r∑
i=١

e−λy
−α
i + (n− r)

e−λy
−α
r −µe−λy−α

r

١ − e−µe
−λy

−α
r

= ٠.

می توان آنها حل برای و نیست میسر آنها تحلیلی حل نیستند، پارامترها از صریحی تابع معادلات این چون هستند.

خلاف بر الگوریتم این که دادند نشان (١٩٨٣) روبین و لیتل کرد. استفاده EM الگوریتم مانند عددی روش های از

می دهند. نتیجه را بهتری مقادیر گمشده اند، داده ها که شرایطی در نیوتن-رافسون روش

EM الگوریتم ١. ٣

که بوده نیستند، کامل شده مشاهده داده های که حالتی در مدل پارامترهای برآورد در مؤثر روش یک EM الگوریتم

اول گام در است گام دو دارای EM الگوریتم اینکه به نظر است. شده معرفی (١٩٧٧) همکاران و دمپستر توسط
٢M-گام که دوم گام در و نموده درستنمایی لگاریتم شبه تابع ریاضی امید محاسبه به اقدام می شود نامیده ١E-گام که

احتمال توام توزیع تابع EM الگوریتم از استفاده برای می شود. ماکسیمم مدل، های پارامترهای به نسبت دارد، نام

صورت به i = ١, . . . , n ،(ni, yi) هر برای

f(ni, yi;η) =
αλµ

(ni − ١)!(eµ − ١)
y
−(α+١)
i e−λy

−α
i

(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)ni−١ (٨)

yi > ٠, α, λ, µ > ٠, ni = ١, ٢, . . .

1Expectation
2Maximization
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صورت به درستنمایی تابع لگاریتم حال است. iام مشاهده در شکست مؤلفه های تعداد ،ni آن در که می شود، نوشته

ℓc(η; y) = n ln(αλµ)−
r∑
i=١

ln(ni − ١)!− n ln(eµ − ١)− (α+ ١)
r∑
i=١

ln(yi)

− λ

r∑
i=١

y−αi +

r∑
i=١

(ni − ١) ln
(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)
− (α+ ١)

n∑
i=r+١

ln(yi)

− λ

n∑
i=r+١

y−αi +

n∑
i=r+١

(ni − ١) ln
(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)
.

می شود. حاصل زیر صورت به شده سانسور داده های برای درستنمایی، تابع لگاریتم امیدریاضی E-گام در شد. خواهد

E(ℓc(η; y)) = n ln(αλµ)−
r∑
i=١

ln(ni − ١)!− n ln(eµ − ١)− (α+ ١)
r∑
i=١

ln(yi)

− λ

r∑
i=١

y−αi +

r∑
i=١

(
E(Ni|yi)− ١

)
ln
(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)
− (α+ ١)

n∑
i=r+١

E
(
ln(Yi)|Yi ≥ yr

)
− λ

n∑
i=r+١

E(Y −α
i |Yi ≥ yr)

+ ln(µ)

n∑
i=r+١

(
E(Ni|Yi ≥ yr)− ١

)
+

n∑
i=r+١

(
(E(Ni|Yi ≥ yr)− ١) ln(١ − e−λy

−α
i )

)
. (٩)

آنگاه باشد، (٨) توزیع دارای (N,Y ) و وارون-پواسن وایبول توزیع دارای Y پواسن، توزیع Nدارای اگر .١ قضیه
شده، مشاهده مقادیر برای الف)

E(Ni|yi) = µAi + ١, i = ١, . . . , r (١٠)

سانسورشده، مقادیر برای ب)

E(η) = E(ln(Yi)|Yi ≥ yr), i = r + ١, . . . , n (١١)

F(η) = E(Y −α
i |Yi ≥ yr), i = r + ١, . . . , n (١٢)

E(Ni|Yi ≥ yr) =
µAr

١ − e−µAr
, i = r + ١, . . . , n (١٣)
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از عبارتند ترتیب به E(Ni|yi) و f(ni|yi) شرطی چگالی تابع الف) برهان:

f(ni|yi) =
e−µ(١−e−λy

−α
i )

(ni − ١)!

(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)ni−١
, yi > ٠, α, λ, µ > ٠, ni = ١, ٢, . . .

E(Ni|yi) =

∞∑
ni=١

ni
e−µ(١−e−λy

−α
i )

(ni − ١)!

(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)ni−١

= e−µ(١−e−λy
−α
i )

∞∑
ni=١

ni(ni − ١)
ni!

(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)ni−١

+ e−µ(١−e−λy
−α
i )

∞∑
ni=١

(
µ(١ − e−λy

−α
i )

)ni−١

(ni − ١)!

= e−µ(١−e−λy
−α
i )

{
µ(١ − e−λy

−α
i )eµ(١−e−λy

−α
i ) + eµ(١−e−λy

−α
i )

}
= µ(١ − e−λy

−α
i ) + ١ = µAi + ١.

،(۵) رابطه به توجه با ب)

E(η) = E(ln(Y −α
i )|Yi ≥ yr)) =

∫ ∞

yr

ln(yi)f(yi|Yi ≥ yr)dy

=

∫ ∞

yr

ln(yi)
f(yi;η)

P (Yi ≥ yr)
dy

=
αλµ

eµ(١−e−λy
−α
i )

∫ ∞

yr

ln(yi)y
−(α+١)
i e−λy

−α
i eµ(١−e−λy

−α
i )dy,

نوشت می توان ،υ = yr
yi

گرفتن درنظر با

E(η) = αλµy−αr

eµ(١−e−λy
−α
r ) − ١

∫ ١

٠
ln
(yr
υ

)
υα−١e−λ(

yr
υ )

−α

eµ
(

١−e−λ( yr
υ )

−α)
dυ.

،(١٢) رابطه به توجه با همچنین

F(η) = E(Y −α
i |Yi ≥ yr) =

∫ ∞

yr

y−αi f(yi|Yi ≥ yr)dy =

∫ ∞

yr

y−αi
f(yi;η)

P (Yi ≥ yr)
dy

=
αλµ

eµ(١−e−λy
−α
r ) − ١

∫ ∞

yr

y
−(٢α+١)
i e−λy

−α
r eµ(١−e−λy−α

r
)dy,
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نوشت؛ می توان ،υ = yr
yi

گرفتن درنظر با

F(η) =
αλµy−٢α

r

eµ(١−e−λy
−α
r ) − ١

∫ ١

٠
υ٢α−١e−λ(

yr
υ )−α

eµ
(

١−e−λ(
yr
υ

)−α
)
dυ.

،(٨) رابطه به توجه با

f(ni|Yi ≥ yr) =

∫
f(ni, yi|Yi ≥ yr)dy =

∫ ∞

yr

f(ni, yi)

P (Yi ≥ yr)
dy

=

(
µ(١ − e−λy

−α
r )

)ni

ni!
(
eµ(١−e−λy

−α
r ) − ١

) .
بنابراین

E(Ni|Yi ≥ yr) =

∞∑
ni=١

nif(ni|Y ≥ yr)

=
µ(١ − e−λy

−α
r )

eµ(١−e−λy
−α
r ) − ١

∞∑
ni=١

(
µ(١ − e−λy

−α
r )

)ni−١

(ni − ١)!

=
µ(١ − e−λy

−α
r )

١ − e−µ(١−e−λy
−α
r )

=
µAr

١ − e−µAr
.

معادلات حل با و شده ماکسیمم پارامترها به نسبت M-گام در ،(٩) رابطه در (١٣) تا (١٠) روابط جایگذاری از پس

∂ℓc(η; y)
∂α

=
n

α(t+١) −
r∑
i=١

ln(yi) + λ(t+١)
r∑
i=١

ln(yi)y
−α(t+١)

i

−
r∑
i=١

λ(t+١)µ(t)A
(t)
i y−α

(t+١)

i ln(yi)(١ −A
(t+١)
i )

A
(t+١)
i

− (n− r)E(η(t)) = ٠

∂ℓc(η; y)
∂λ

=
n

λ(t+١)−
r∑
i=١

y−α
(t+١)

i +

r∑
i=١

µ(t)A
(t)
i y−α

(t+١)

i e−λ
(t+١)

A
(t+١)
i

− (n−r)F(η(t)) = ٠

∂ℓc(η; y)
∂µ

=
−neµ(t+١)

eµ(t+١) − ١
+

r∑
i=١

µ(t)
(
١ − e−λ

(t)

y−α
(t)

i

)
µ(t+١) +

(n− r)µ(t)A
(t)
r

µ(t+١)
(
١ − e−µ(t)A

(t)
r

) = ٠
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بود؛ خواهند زیر صورت به پارامترها برآورد بنابراین می آیند. بدست
(
α(t+١), λ(t+١), µ(t+١)

)
مقادیر

α(t+١) =n{
r∑
i=١

ln(yi)− λ(t+١)
r∑
i=١

ln(yi)y
−α(t+١)

i

+

r∑
i=١

λ(t+١)µ(t)A
(t)
i y−α

(t+١)

i ln(yi)(١ −A
(t+١)
i )

A
(t+١)
i

+ (n− r)E(η(t))}−١,

λ(t+١) =n{−
r∑
i=١

y−α
(t+١)

i +

r∑
i=١

µ(t)A
(t)
i y−α

(t+١)

i e−λ
(t+١)

A
(t+١)
i

− (n−r)F(η(t))}−١,

µ(t+١) =
eµ

(t+١) − ١
neµ(t+١) {

r∑
i=١

µ(t)A
(t)
i +

(n− r)µ(t)A
(t)
r

(١ − e−µ(t)A
(t)
r )

}.

برآوردگرهای همان برآوردگرها این نشود، گرفته نظر در شده سانسور داده که حالتی در که است ضروری نکته این ذکر

هستند. (٢٠١٩) چودهوری و چاکرابارتی در شده ارائه

فیشر اطلاع ماتریس ٢. ٣

اصل اساس بر دوم نوع سانسور تحت شده مشاهده داده های فیشر اطلاع ماتریس بخش این در

استفاده با مجانبی اطمینان فاصله محاسبه به توان می روش این از می شود. ارائه گمشده، داده های در (١٩٨٢) لوئیس

،W با کامل داده های اگر منظور این به پرداخت. دوم نوع سانسور تحت شده مشاهده نمونه فیشر اطلاع ماتریس از

صورت به لوئیس اصل صورت این در شوند، داده نشان Y |Y ≥ yr با گمشده داده های و Y با شده مشاهده داده های

،IW (η) = −nE
(∂٢ ln(f(Y ;η))

∂η٢

)
پارامترها، بردار η آن در که است، IY (η) = IW (η)− IY |Y≥yr (η)

این در است. IY |Y≥yr = −(n− r)E
(∂٢ ln(f(Y |Y≥yr;η))

∂η٢

)
و وارون-پواسن وایبول چگالی تابع f(y;η)

صورت به کامل داده های برای فیشر اطلاع ماتریس صورت

IW (η) =


IW (α, α) IW (α, λ) IW (α, µ)

IW (λ, α) IW (λ, λ) IW (λ, µ)

IW (µ, α) IW (µ, λ) IW (µ, µ)
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صورت به آن عناصر که بطوری است

IW (α, α) =
n

α٢ +
nαλ٢µeµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١)(ln(w))٢e−(λw−α+µe−λw−α

)dw

− nαλ٢µ٢eµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١)(ln(w))٢e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw

+
nαλ٣µ٢eµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٣α+١)(ln(w))٢e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw,

IW (α, λ) = Iw(λ, α) =
nαλµeµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١)(ln(w))e−(λw−α+µe−λw−α

)dw

+
nαλµ٢eµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١)(ln(w))e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw

− nαλ٢µ٢eµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٣α+١)(ln(w))e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw,

IW (α, µ) = Iw(µ, α) =
nαλ٢µeµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١) ln(w)e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw,

IW (λ, λ) =
n

λ٢ +
nαλµ٢eµ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٣α+١) ln(w)e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw,

IW (λ, µ) = Iw(µ, λ) = −nαλµe
µ

eµ − ١

∫ ∞

٠
w−(٢α+١)e−(٢λw−α+µe−λw−α

)dw,

IW (µ, µ) =
n

µ٢ +
neµ

eµ − ١
− ne٢µ

(eµ − ٢(١ ,

صورت به IY |Y≥yr (η) ماتریس عناصر و

IY |Y≥yr (α, α)=
n−r
α٢ +

(n−r)αλ٢µeµ

eµAr−١

∫ ∞

yr

y−(٢α+١)(ln(y))٢

×
(
١−µe−λy

−α

(١−λy−α)
)
e−(λy−α+µe−λy−α

)dy

− (n−r)λµy−αr (ln(yr))
٢e١−Ar(١−µ)

×
y−αr

(
eµAr − ١+µe−λy

−α
r

)
+ ١ − eµAr

(eµAr−١)٢ ,
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IY |Y≥yr (α, λ) =IY |Y≥yr (λ, α)=− (n−r)αλµeµ

eµAr−١

∫ ∞

yr

y−(٢α+١) ln(y)

×
(
١−µe−λy

−α

(١−λy−α)
)
e−(λy−α+µe−λy−α

)dy

+ (n−r)µy−αr ln(yr)e
١−Ar(١−µ)

×
λy−αr

(
eµAr−١+µe−λy

−α
r

)
+١−eµAr

(eµAr − ٢(١ ,

IY |Y≥yr (α, µ) =IY |Y≥yr (µ, α)=− (n−r)αλ٢µeµ

eµAr−١

∫ ∞

yr

y−(٢α+١) ln(y)

× e−٢λy−α+µe−λy−α

dy

− (n−r)µy−αr ln(yr)e
١−Ar(١−µ)

× µ(e−λy
−α
r − ١) + eµAr − ١(

eµ(١−e−λy−α
r ) − ١

)٢ ,

IY |Y≥yr (λ, λ) =
n− r

λ٢ +
(n−r)αλµ٢eµ

eµAr−١

∫ ∞

yr

y−(٣α+١)e٢λy−α+µe−λy−α

dy

+ (n−r)µy٢−α
r e١−Ar(١−µ)

×
(
µ(e−λy

−α
r − ١)(eµAr − ١)− µe١−Ar(١−µ))(

eµAr − ١
)٢ ,

IY |Y≥yr (λ, µ) =IY |Y≥yr (µ, λ) = − (n−r)αλµeµ

eµAr−١

×
∫ ∞

yr

y−(٢α+١)e−٢λy−α+µe−λy−α

dy

+
(n−r)y−αr e١−Ar(١−µ)(µ(e−λy−α

r − ١) + eµAr − ١
)(

eµAr − ١
)٢ ,

IY |Y≥yr (µ, µ) =
n− r

µ٢ − (n− r)eµAr (e−λy
−α
r − ١)(

eµAr − ١
)٢ ,

IY (η̂) وارون با شده مشاهده داده های در پارامترها برآورد مجانبی واریانس-کوواریانس ماتریس می شوند. محاسبه

است. دوم نوع سانسور تحت پارامترها درستنمایی ماکسیمم برآورد η̂ آن در که می آید، بدست
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بیزی برآورد ۴

π٢(λ) ∝ ،π١(α) ∝ αa١−١e−b١α صورت به مستقل گامای پیشین توزیع های پارامترها، بیزی برآورد برای

ai, bi i = ابرپارامترهای تمام که طوری به می شود، گرفته نظر در π٣(µ) ∝ µa١−٣e−b٣µ و λa١−٢e−b٢λ

،µ و λ ،α برای بخش ناآگاهی پیشین توزیع های که می شود مشاهده هستند. نامنفی و معلوم مقادیر دارای ١, ٢, ٣

از y١, . . . , yr شده مشاهده مقادیر براساس بنابراین هستند. شده گرفته درنظر پیشین توزیع های از خاص حالت

صورت به پسین توزیع دوم، نوع سانسور تحت داده های

π(α, λ, µ|y) ∝ αr+a١−١λr+a١−٢µr+a١+٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi)+b١)−λ(
r∑
i=١

y−αi +b٢)
)

(١۴)

× exp
(
−µ(b٣−

r∑
i=١

Ai)
)
×
(
eµAr−١

)n−r
.

توابع این است. شده استفاده لاینکس٢ و (SEL) خطا١ مربع زیان توابع از پارامترها بیزی برآورد برای بود. خواهد

LL(τ(η), τ̂(η)) = eδ(τ̂(η)−τ(η))− و Ls(τ(η), τ̂(η)) = (τ̂(η)−τ(η))٢ صورت به ترتیب به زیان

برآورد است. τ(η) پارامتر برآورد نشان دهنده τ̂(η) آن در که می شوند تعریف δ(τ̂(η)− τ(η))− ١ δ ̸= ٠

رابطه از لاینکس زیان تابع تحت و τ(η) پسین توزیع میانگین خطا، مربع زیان تابع تحت بیزی

τ̂L(η) =
−١
δ

ln(E(e−δτ(η)|y)) δ ̸= ٠ (١۵)

صورت به خطا مربع زیان تابع تحت پارامترها، بیزی برآورد ،(١۴) رابطه به توجه با می گردد. محاسبه

α̂S =E(α|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١λr+a١−٢µr+a١−٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)− µ(b٣ −
r∑
i=١

Ai)
)

×
(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,

1Square Error Loss
2LINEX
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λ̂S =E(λ|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١−١λr+a٢µr+a١−٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)− µ(b٣ −
r∑
i=١

Ai)
)

×
(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,

µ̂S =E(µ|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١−١λr+a١−٢µr+a٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)− µ(b٣ −
r∑
i=١

Ai)
)

×
(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,

آن در که می شود حاصل (١۵) از استفاده با لاینکس زیان تحت µ و λ ،α بیزی برآورد می شود. محاسبه

E(e−δα|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١−١λr+a١−٢µr+a١−٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١ + δ)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)
)

× exp
(
−µ(b٣ −

r∑
i=١

Ai)
)(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,

E(e−δλ|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١−١λr+a١−٢µr+a١−٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢ + δ)
)

× exp
(
−µ(b٣ −

r∑
i=١

Ai)
)(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,

E(e−δµ|y) ∝
∫ ∞

٠

∫ ∞

٠

∫ ∞

٠
αr+a١−١λr+a١−٢µr+a١−٣(eµ − ١)−n

× exp
(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)
)

× exp
(
−µ(b٣ −

r∑
i=١

Ai + δ)
)(
eµAr − ١

)n−r
dα dλ dµ,
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مشکل این رفع برای لذا نیستند. برآورد قابل بسته فرم به پارامترها بیزی برآوردهای که است ذکر قابل نکته این است.

پیشنهاد (MCMC) کارلو مونت مارکف زنجیر تکنیک های اساس بر و (١٩٩۴) تایرنی توسط که عددی روش های از

متروپولیس-هستینگس الگوریتم طریق از گیبز نمونه گیری از استفاده با روش این در می شود. استفاده است، شده

برای گیبز نمونه گیری روش در می شود. اقدام پارامترها برآورد به نسبت و نموده پسین توزیع از نمونه تولید به اقدام

صورت به µ و λ ،α برای کامل شرطی پسین توزیع های نمونه، تولید

π∗
١ (α|λ, µ, y) ∝αr+a١−١ exp

(
−α(

r∑
i=١

ln(yi) + b١)− λ

r∑
i=١

y−αi
)

× exp(−µ
r∑
i=١

e−λy
−α
i )

(
eµAr − ١

)n−r
, (١۶)

π∗
٢ (λ|α, µ, y) ∝λr+a١−٢ exp

(
−λ(

r∑
i=١

y−αi + b٢)− µ

r∑
i=١

e−λy
−α
i

)
×
(
eµAr − ١

)n−r
, (١٧)

π∗
٣ (µ|α, λ, y) ∝µr+a١−٣(eµ − ١)−n exp

(
−µ(b٣ −

r∑
i=١

Ai)
)

×
(
eµAr − ١

)n−r
. (١٨)

روش به شده تولید های نمونه براساس µ و λ ،α بیزی برآورد (١٨) تا (١۶) روابط به توجه با می آیند. بدست

می شوند؛ برآورد زیر الگوریتم طبق MCMC

:µ و λ ،α پارامترهای برآورد محاسبه .١ الگوریتم
می گردند. تعیین اولیه مقادیر عنوان به α٠, λ٠, µ٠ مقادیر -١ گام

π∗
٢ (λ|αi, µi−١, y) توزیع از λi ، π∗

١ (α|λi−١, µi−١, y) توزیع αiاز متروپولیس-هستینگس، الگوریتم با -٢ گام

می شوند. تولید π∗
٣ (µ|αi, λi, y) توزیع از µi و

می شوند. تکرار i = ١, . . . , N مقادیر برای ٢ گام -٣ گام

زیان تابع تحت و Ĥ٢ = ١
N

∑N
i=١ η̂i صورت به خطا مربع زیان تابع تحت µ و λ ،α بیزی برآورد -۴ گام

است. پارامترها نشان دهنده η آن در که می گردد محاسبه ĤL = − ١
δ

( ١
N

∑N
i=١ e

−δη̂i
)

صورت به لاینکس

اطمینان فواصل محاسبه برای ،(٢٠٠٨) کوندو مقاله به توجه با پارامترها، بیزی اطمینان فاصله برآورد در

λ١ < · · · < λN ،α١ < · · · < αN صورت به را (٣) گام از آمده بدست مقادیر µ و λ ،α پارامترهای
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صورت به پارامترها برای ١)١٠٠ − γ)٪ اطمینان فاصله حالت این در می نویسیم. µ١ < · · · < µN و

ارائه برای همچنین بود. خواهد
(
µ(N γ

٢ )
, µ(N(١− γ

٢ ))

)
و
(
λ(N γ

٢ )
, λ(N(١− γ

٢ ))

)
،
(
α(N γ

٢ )
, α(N(١− γ

٢ ))

)
روش از پارامترها، برای ١)١٠٠ − γ)٪ سطح در (HPD) پسین چگالی بالاترین با بیزی باور مجموعه یک

سپس و نوشته مرتب صورت به را ٣ گام از حاصل مقادیر ابتدا منظور، بدین می شود. استفاده (١٩٩٩) شائو و چن

را
(
α(١), α[N(١−γ)]+١

)
, . . . ,

(
α(Nγ), α(N)

)
صورت به α پارامتر ١)١٠٠ − γ)٪ باور های مجموعه تمام

HPD اطمینان فاصله صورت این در است. T با برابر یا کوچکتر صحیح عدد بزرگترین [T ] آن در که داده تشکیل

پارامترها، دیگر برای طریق همین به است. شده محاسبه اطمینان فاصله های بین در فاصله کوچکترین ،α پارامتر

می آید. بدست HPD فواصل

شبیه سازی مطالعه ۵

برآورد و درستنمایی ماکسیمم روش به وارون-پواسن وایبول توزیع پارامترهای برآورد شبیه سازی نتایج بخش این در

با نتایج تمامی است. شده انجام R نرم افزار کمک به شبیه سازی مراحل است. شده ارائه دوم نوع سانسور تحت بیزی

در و ١٠٠٠٠ با برابر متروپولیس-هستینگس الگوریتم در تکرارها تعداد همچنین آمده اند. بدست تکرار مرتبه ١٠٠٠٠

،a٢ = ١/۴ ،b١ = ١ ،a١ = ٠/٢٧ برآوردگرها عملکرد بررسی جهت است. شده گرفته نظر در ٣٠٠٠ گیبز الگوریتم

و ٢٠٪ ،١٠٪ سانسور طرح سه و n = ٢٠, ۵٠, ١٠٠ نمونه اندازه های ،δ = ١ و b٣ = ١ ،a٣ = ٢/۶ ،b٢ = ١

زیان تابع تحت بیزی و (MLE) درستنمایی ماکسیمم برآورد روشهای مقایسه برای است. شده گرفته نظر در ٣٠٪

شده استفاده ارزیابی برای (MSE) خطا مربع میانگین معیار از (LINEX) لاینکس زیان تابع و (SEL) خطا مربع

با ثابت نمونه اندازه برای است، ذکر قابل ١ جدول نتایج به توجه با است. شده آورده ١ جدول در نتایج که است،

واقعی مقدار به پارامترها برآورد و یافته کاهش برآوردگرها خطا مربع میانگین سانسورشده، داده های  تعداد کاهش

برآوردگرها خطا مربع میانگین نمونه، اندازه افزایش با ثابت سانسور طرح گرفتن نظر در با ضمناً می شوند. نزدیک

مربع زیان تابع تحت پارامترها بیزی برآوردگرهای سانسور، (بیشترین) ٣٠٪ با داده  هایی در همچنین می یابد. کاهش

تقریباً درستنمایی ماکسیمم برآورد سانسور، (کمترین) ١٠٪ با داده هایی در و خطا مربع میانگین کمترین دارای خطا،

HPD و بیزی کلاسیک، اطمینان فواصل از استفاده در می باشند. خطا مربع میانگین کمترین دارای موارد، همه در

با ثابت نمونه اندازه برای که می شود مشاهده اطمینان فواصل مقایسه با است. شده آورده ٣ و ٢ جدول های در نتایج

کلاسیک اطمینان فاصله اطمینان، فواصل بین در می یابند. کاهش بازه ها طول سانسورشده، داده  های تعداد کاهش

بیزی اطمینان فاصله بازه طول از HPD اطمینان فاصله بازه طول همچنین است. بازه طول کمترین دارای پارامترها

می  باشد. کمتر



سانسورشده داده های تحت وارون-پواسن وایبول توزیع . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . . ١٨٢

µ = ٢/۶ و λ = ١/۴ ،α = ٠/٢٧ که وقتی خطا مربع میانگین همراه به پارامترها برآورد .١ جدول
MSE LINEX MSE SEL MSE MLE پارامتر r n

٠/٠٠۶٢ ٠/٢٨٧۴ ٠/٠٠۵٨ ٠/٢٨٩٨ ٠/٠١۴٨ ٠/٢۵٧٧ α
٠/٠۶٠۶ ١/٣٠٧۴ ٠/٠۴٩١ ١/٣۴٣۵ ٠/٠۵٣۵ ١/٢٣٩٠ λ ١۴
٠/٠۴۴۶ ٢/۴١٢۴ ٠/٠۴١٩ ٢/۴٨١٠ ٠/٠۴۶٣ ٢/٢٧٩١ µ

٠/٠٠۵٢ ٠/٢٨٧٢ ٠/٠٠۵۶ ٠/٢٨٩۵ ٠/٠١١٠ ٠/٢٩٨٠ α
٠/٠۵٩٢ ١/٣٢٧٢ ٠/٠۴٨٩ ١/٣۶۵۶ ٠/٠۵٢٧ ١/٢١٢٠ λ ١۶ ٢٠
٠/٠۴٢١ ٢/۴١۶٩ ٠/٠٣٩۴ ٢/۴٨٢٣ ٠/٠٣٨٢ ٢/٢٢٢٨ µ

٠/٠٠۴٣ ٠/٢٨٧٣ ٠/٠٠۴۵ ٠/٢٨٩۴ ٠/٠٠٨٣ ٠/٣٠٨٧ α
٠/٠۵٨٧ ١/٣٣٩٠ ٠/٠۴٧٧ ١/٣٧٢٧ ٠/٠۵٠۵ ١/٢۶۴٨ λ ١٨
٠/٠٣٨۴ ٢/۴٣۵١ ٠/٠٣۶۴ ٢/۵٠٠۴ ٠/٠٣۶١ ٢/٣٠۴۶ µ

٠/٠٠٢٢ ٠/٢٧٩٣ ٠/٠٠٢١ ٠/٢٨٠٣ ٠/٠٠٣٣ ٠/٢۵۴٣ α
٠/٠۵٢٧ ١/٣۵۶٣ ٠/٠۴١٠ ١/٣٧٨٧ ٠/٠۵۵۶ ١/٢۶١٨ λ ٣۵
٠/٠٣٩٢ ٢/۴۵۶٠ ٠/٠٣۶٩ ٢/۵٢١۴ ٠/٠۵٩٨ ٢/٣٠٩٣ µ

٠/٠٠١٩ ٠/٢٨٠۴ ٠/٠٠٢٠ ٠/٢٨١٣ ٠/٠٠٢٩ ٠/٢٩٠٠ α
٠/٠۵١۵ ١/٣٣٩٣ ٠/٠۴٠۴ ١/٣۶١٠ ٠/٠۵۵٢ ١/٢٣٠۵ λ ۴٠ ۵٠
٠/٠٣٨٠ ٢/۴١٢۴ ٠/٠٣۴٣ ٢/۴٧٩٩ ٠/٠٢١٧ ٢/٢٧٢٣ µ

٠/٠٠١٩ ٠/٢٨١٢ ٠/٠٠٢٠ ٠/٢٨٢١ ٠/٠٠١٩ ٠/٢٨۵۶ α
٠/٠۵١٠ ١/٣۴۶٢ ٠/٠۴٠١ ١/٣۶٧٧ ٠/٠٣٠٠ ١/٣٢٨٢ λ ۴۵
٠/٠٣٨٠ ٢/۴٢۴٢ ٠/٠٣۵٣ ٢/۴٨٩١ ٠/٠١٢٧ ٢/۴٩٧۶ µ

٠/٠٠١٣ ٠/٢٧۶٨ ٠/٠٠١٢ ٠/٢٧٧٣ ٠/٠٠١٨ ٠/١۶٨٣ α ٧٠
٠/٠٣٩۶ ١/٣۵٨۶ ٠/٠٣٨۵ ١/٣٧٣۵ ٠/٠٢٣۶ ١/۴١٨١ λ
٠/٠٣۶٨ ٢/۴۵٣٩ ٠/٠٣۴٣ ٢/۵١۶٩ ٠/٠۴۴٨ ٢/۵۶٢٧ µ

٠/٠٠١٢ ٠/٢٧۶۴ ٠/٠٠١٢ ٠/٢٧۶٩ ٠/٠٠١٣ ٠/٢۵٣٠ α ٨٠ ١٠٠
٠/٠٣٨٢ ١/٣۶٣٨ ٠/٠٣٧۶ ١/٣٧٨٢ ٠/٠١۵٨ ١/٣۵٠۶ λ
٠/٠٣۶٢ ٢/۴۶٣٨ ٠/٠٣٣٨ ٢/۵٣٣٨ ٠/٠١٢١ ٢/۵٢١۶ µ

٠/٠٠١١ ٠/٢٧۵۵ ٠/٠٠١١ ٠/٢٧۶٠ ٠/٠٠١٠ ٠/٢٨۵٩ α ٩٠
٠/٠٣۶٩ ١/٣٧٠۵ ٠/٠٣۶٣ ١/٣٨۵٠ ٠/٠١۴۵ ١/٣٢٩۵ λ
٠/٠٣۵٨ ٢/۴۴٣٣ ٠/٠٣٢۵ ٢/۵٠۶۵ ٠/٠١١٣ ٢/۴۶۶٠ µ

واقعی داده های تحلیل ۶

شده ارائه (٢٠٠٣) لاولس توسط که است عمر طول آزمون در بلبرینگ شکست زمان مشاهده ٢٣ شامل داده ها

،۵۴/١٢ ،۵١/٩۶ ،۵١/٨۴ ،۴٨/٨٠ ،۴۵/۶٠ ،۴٢/١٢ ،۴١/۵٢ ،٣٣ ،٢٨/٩٢ ،١٧/٨٨ از عبارتند داده ها این است.

١٢٨/٠۴ ،١٢٧/٩٢ ،١٠۵/٨۴ ،١٠۵/١٢ ،٩٨/۶۴ ،٩٣/١٢ ،٨۴/١٢ ،۶٨/٨٨ ،۶٨/۶۴ ،۶٨/۴۴ ،۶٧/٨٠ ،۵۵/۵۶

دو برای (٢٠١٢) برومیده و لوجستیک لوگ و نرمال لوگ توزیع تابع دو برازش (٢٠٠٩) کوندو و دی .١٧٣/۴٠ و

برده اند. کار به نرمال لوگ و وایبول توزیع تابع

نسبت کمتری AIC مقدار دارای وارون-پواسن وایبول توزیع که دادند نشان (٢٠١٩) چودهوری و چاکرابارتی

،α̂ = ٠/۴۴٧١ پارامترها درستنمایی ماکسیمم برآورد کامل، داده های به توجه با است. رقیب مدل های دیگر به

و درستنمایی ماکسیمم روش به پارامترها برآورد داده ها، این اساس بر است. µ̂ = ١٠١/۴۴۴۶ و λ̂ = ٣٢/٣٢٣۴
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µ = ٢/۶ و λ = ١/۴ ،α = ٠/٢٧ که وقتی پارامترها بیزی و کلاسیک اطمینان فواصل .٢ جدول
بیزی اطمینان فاصله بیزی اطمینان فاصله

لاینکس زیان تابع تحت خطا مریع زیان تابع تحت کلاسیک اطمینان فاصله
پایین کران بالا کران پایین کران بالا کران پایین کران بالا کران پارامتر r n
٠/١٩٢۴ ٠/۴۶۶١ ٠/١٩٣۵ ٠/۴٧٣٧ ٠/١٨۶۶ ٠/٣٢٨٨ α
٠/٧٨٨۴ ١/٩۶٨۵ ٠/٨۶۵٨ ٢/٠۵٨٨ ١/٠٨٣٢ ١/٣٩۴٨ λ ١۴
١/١۴٨٣ ٣/۶۵٢۶ ١/٣٠۵٣ ٣/٨٧٣۵ ٢/٠۶٧٧ ٢/۴٩٠۵ µ

٠/١٩۵٩ ٠/۴۵۴٢ ٠/١٩٧٢ ٠/۴۶٠۵ ٠/٢٣١١ ٠/٣۶۴٩ α
٠/٨۴٠٨ ١/٩٩٨١ ٠/٨٣١٣ ٢/٠١٧٧ ١/٠٧٧١ ١/٣۴۶٩ λ ١۶ ٢٠
١/٢٠۵٩ ٣/۵٧۴٩ ١/٣۴٧٠ ٣/٧۶٩٧ ٢/٠۴٠٢ ٢/۴٠۵۴ µ

٠/١٩٨٧ ٠/۴٣٠٠ ٠/١٩٩٧ ٠/۴٣۴١ ٠/٢۴٨٢ ٠/٣۶٩٢ α
٠/٨٠٢٨ ١/٩٣٧٩ ٠/٨٣٨١ ١/٩٨۶٠ ١/١۴٢٣ ١/٣٨٧٣ λ ١٨
١/٢۴۶٣ ٣/۵٨۵٢ ١/۴٠٧٢ ٣/٧٧٠٣ ٢/١٣٩٣ ٢/۴۶٩٩ µ

٠/٢١١٩ ٠/٣٨٠٨ ٠/٢١٢۵ ٠/٣٨٢۶ ٠/٢٢۶١ ٠/٢٨٢۵ α
٠/٩٢٩۵ ١/٨١٩٠ ٠/٩٣٠٨ ١/٨۴٣٧ ١/١٩٨٩ ١/٣٢۴٧ λ ٣۵
١/٢٣١٢ ٣/۴٩٧٣ ١/٣٨٧١ ٣/۶۴٠٠ ٢/٢٢۴٢ ٢/٣٩۴۴ µ

٠/٢١٢١ ٠/٣٧٩٢ ٠/٢١٢۶ ٠/٣٨١١ ٠/٢۶٣۶ ٠/٣١۶۴ α
٠/٩٠۵٩ ١/٧٩۴۵ ٠/٩۴٩۶ ١/٨۵٣۵ ١/١٧۶١ ١/٢٨۴٩ λ ۴٠ ۵٠
١/٢١۵٩ ٣/۴٧١١ ١/٣٧٣٢ ٣/٧٣١٠ ٢/١٩٨۴ ٢/٣۴۶٢ µ

٠/٢١٢٧ ٠/٣٧٢۵ ٠/٢١٣٣ ٠/٣٧۴٢ ٠/٢۶٢٣ ٠/٣٠٨٩ α
٠/٩۴٠۶ ١/٧٩٠٨ ٠/٩۶١٧ ١/٨١٨۵ ١/٢٧٨٠ ١/٣٧٨۴ λ ۴۵
١/١٨۶٣ ٣/۶١٢٩ ١/٣٩١۵ ٣/۶٢٢٢ ٢/۴٢٨٨ ٢/۵۶۶۴ µ

٠/٢١٩۶ ٠/٣۵۴۴ ٠/٢١٩٩ ٠/٣۵۵۵ ٠/١۵۶٨ ٠/١٧٩٨ α
٠/٩۶۴١ ١/٧۶۵٨ ٠/٩٧٩٩ ١/٧٨٣۵ ١/٣٨۴٨ ١/۴۵١۴ λ ٧٠
١/٢٣٢۵ ٣/۴٨۶٠ ١/۴٣٩۵ ٣/٧٧۶۵ ٢/۵١٧٩ ٢/۶٠٧۵ µ

٠/٢٢٧٢ ٠/٣۵١٣ ٠/٢٢٧۵ ٠/٣۵٢٢ ٠/٢۴٠٧ ٠/٢۶۵٣ α
٠/٩٨٠۴ ١/٧۵٩۴ ٠/٩٩٩٠ ١/٧٨١١ ١/٣٢٢١ ١/٣٧٩١ λ ٨٠ ١٠٠
١/٢۵٢۵ ٣/۶٠٠۵ ١/۴۵۴٨ ٣/۶۶١٩ ٢/۴٨٢٧ ٢/۵۶٠۵ µ

٠/٢١٩٩ ٠/٣۴١٨ ٠/٢٢٠٣ ٠/٣۴٣١ ٠/٢٧۴٣ ٠/٢٩٧۵ α
٠/٩٩٨٧ ١/٧۵۶٢ ١/٠٢١٩ ١/٧٧۴۴ ١/٣٠۴۴ ١/٣۵۴۶ λ ٩٠
١/٢٧۴٩ ٣/۴٩١٨ ١/۴١٧١ ٣/۶٢٧۶ ٢/۴٣١٨ ٢/۵٠٠٢ µ

در δ = ١ و (ai = bi = ٠ i = ١, ٢, ٣) بخش ناآگاهی پیشین چگالی تابع و سانسور طرح سه هر برای بیزی

تابع تحت پارامترها بیزی برآورد ،(r = ١۶) ٣٠٪ سانسور طرح در نتایج بررسی با است. شده محاسبه ۴ جدول

سانسور طرح برای سانسور، کاهش با هستند. نزدیکتر کامل داده های از حاصل برآورد مقادیر به خطا، مربع زیان

نزدیکتر کامل داده های از حاصل برآورد مقادیر به درستنمایی ماکسیمم روش از حاصل برآورد مقادیر ،(r = ١٠(٢١٪

هستند.
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µ = ٢/۶ و λ = ١/۴ ،α = ٠/٢٧ که وقتی پارامترها HPD اطمینان فواصل .٣ جدول
HPD اطمینان فاصله HPD اطمینان فاصله
لاینکس زیان تابع تحت خطا مربع زیان تابع تحت
پایین کران بالا کران پایین کران بالا کران پارامتر r n
٠/١٧٩٩ ٠/۴٣٧٣ ٠/١٧٣۴ ٠/۴٣۶٠ α
٠/٨٣۶٣ ١/٩٩٢۶ ٠/٨٣۵۵ ٢/٠١٧٧ λ ١۴
١/١٢٨١ ٣/۶٠٩٩ ١/٢١٠٧ ٣/۶٧٢١ µ

٠/١٨٩۵ ٠/۴٢۶٨ ٠/١٩٢۶ ٠/۴٣۴۵ α
٠/٧٢١۴ ١/٨۶۶١ ٠/٨٠۵۶ ١/٩٧٨۴ λ ١۶ ٢٠
١/١٨۴۶ ٣/۵۵۴٧ ١/٢٨۵۵ ٣/۶۶۶١ µ

٠/١٩۵٧ ٠/۴٢٣٢ ٠/١٩٨۴ ٠/۴٢٩٠ α
٠/٧٨۴۵ ١/٩١١۶ ٠/٨٣٠٢ ١/٩٧٧۴ λ ١٨
١/٢٨٠۵ ٣/۵٩١۵ ١/٣١٨١ ٣/۶۴١۵ µ

٠/٢٠٩٠ ٠/٣٧١٠ ٠/٢٠٩۵ ٠/٣٧٢٩ α
٠/٨٧١٨ ١/٧۶٢۶ ٠/٩١۴۶ ١/٨٠۶٠ λ ٣۵
١/٢٣٣٢ ٣/۶٢١٢ ١/٣۵٠١ ٣/٧١۶۶ µ

٠/١٩٩٧ ٠/٣۵٩٣ ٠/٢٠٠٢ ٠/٣۶١٠ α
٠/٩٠۵٨ ١/٧٨١٣ ٠/٩٠٠٢ ١/٧٧٩١ λ ۴٠ ۵٠
١/٢٠٧١ ٣/۴٨٧۶ ١/٣٩٨٨ ٣/۶٧٢۵ µ

٠/٢١٠٩ ٠/٣۶٨٨ ٠/٢٠٨٣ ٠/٣۶٧۶ α
٠/٩۵١٧ ١/٧٩٨٢ ٠/٩٧١۴ ١/٨٢۶٩ λ ۴۵
١/٢١٢۴ ٣/۴۵٩٨ ١/۴١۶۵ ٣/۶۴٣٠ µ

٠/٢١۶۶ ٠/٣۴۵١ ٠/٢١۶٩ ٠/٣۴۵٨ α
٠/٩۴٣۴ ١/٧٣١۵ ٠/٩۵۶١ ١/٧۴۴٣ λ ٧٠
١/٢٠۶۵ ٣/۵۵٧۶ ١/۴٠۴٧ ٣/٧۴٣٩ µ

٠/٢٢٠٧ ٠/٣۴٣۶ ٠/٢٢٠٩ ٠/٣۴۴۴ α
٠/٩٧۶٣ ١/٧۵٠١ ٠/٩٩٧٩ ١/٧٨١٠ λ ٨٠ ١٠٠
١/٢٧٠۵ ٣/۵١٣١ ١/۴٠۶۴ ٣/۶٠۶٧ µ

٠/٢١۵٠ ٠/٣٣۵٣ ٠/٢١۵٣ ٠/٣٣۵٨ α
١/٠٢۶۴ ١/٧٧٢۵ ١/٠۴٠۴ ١/٧٩١۵ λ ٩٠
١/٢٧۴٢ ٣/۴٩١٢ ١/۴۴٣٩ ٣/۶٢١٢ µ

r = ١۶, ١٨, ٢١ که وقتی سانسورشده وارون-پواسن وایبول توزیع پارامترهای برآورد .۴ جدول
r = ٢١ r = ١٨ r = ١۶ n = ٢٣

LINEX SEL MLE LINEX SEL MLE LINEX SEL MLE پارامتر
٠/۴۶۵٧ ٠/۴۶۵٨ ٠/۴۶٢٨ ٠/٣۶٠٣ ٠/٣۶٠۴ ٠/٣٨۶۶ ٠/٣٢٠۶ ٠/٣٢٠٧ ٠/٣۵٨٠ α
٩۴/٨٢۵١ ٣۴/٨٣١۵ ٣٢/١٢٠٨ ٢١/٠٧١٧ ٢١/٠٧٢١ ٢١/٠٧۵٣ ١٧/٨٧٧٧ ١٨/٠۵٧١ ١٧/٨٠٧٠ λ
٩۴/٧٩٠۴ ٩۴/٨٢۵١ ٩۴/٨٧٨۶ ٨١/٨٧٢٩ ٨١/٨٧٣۵ ٨١/٨٧۵١ ٨٠/۴٧١۶ ٨٠/۴٧١٩ ٧٩/٢٧٣٠ µ

نتیجه گیری و بحث ٧

است. گرفته قرار بررسی مورد دوم نوع سانسور تحت وارون-پواسن وایبول توزیع پارمترهای بیزی و کلاسیک برآورد

چگالی تابع از نمونه تولید برای است. شده استفاده لاینکس و خطا مربع زیان توابع از پارامترها بیزی برآورد در
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اطمینان فواصل است. گردیده اقدام متروپولیس-هستینگس الگوریتم و گیبز نمونه گیری روش از استفاده با هدف

برآوردگرهای کارلو، مونت شبیه سازی از استفاده با شده اند. محاسبه عددی روش های از استفاده با بیزی و کلاسیک

مقایسه مورد و بررسی سانسور طرح سه در مختلف نمونه های اندازه برای آنها متناظر اطمینان فواصل و مختلف

برآورد سانسور، تعداد کاهش با ثابت نمونه اندازه برای که است آن بیانگر شبیه سازی از حاصل نتایج گرفته اند. قرار

برای می یابند. کاهش اطمینان فواصل بازه طول و خطا مربع میانگین آن تبع به و نزدیکتر واقعی مقدار به پارامترها

می باشند. خطا مربع میانگین کمترین دارای خطا، مربع زیان تابع تحت پارامترها بیزی برآورد ،٣٠٪ سانسور طرح

مربع میانگین کمترین دارای درستنمایی ماکسیمم روش به پارامترها برآورد ،١٠٪ سانسور طرح و سانسور کاهش با

است. بازه طول کمترین دارای دارای پارامترها کلاسیک اطمینان فاصله اطمینان، فواصل بین در می باشند. خطا

تشکر و تقدیر
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