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1. GVOD

Jeibullovo rozddleni Jjistym zpisober zobecﬁuje exponen-
ciélni rozdéleni. Weibullovo rozd3leni s parametry 6 >0,(3~>0,
které budeme oznalovat W(9,[») mé distribudni funkci

(1.1) F(x) =1 - expl-(x/6)®) , x>0
= 0 jinak
g hustotu

(1.2) f(x) (>

(1 /0)(x/6) P Lexp(-(x/0)
0 Jjinak. _
Pro (=1 je tedy Weibullovo rozdéleni totoZné s exponencisal-
nim rozdélenim s parametrem ©. Weibullovo rozd&leni W(e,(3)
mé stredni hodnotu

) ,, x>0

(1.3) M E oM (1+1/3)
e rozptyl )
(1.4) 82 = &2(I (1+2//) - MS(1+1/0)),

tak¥e variadéni koeficient
F(1+2/3) _ 1y1/2

P2(1+1// )
je pouze funkeci (3 . Tohoto faktu se vyuZivé pro konstrukcil
odhadu parametiru (2 momentovou metodou.

Snad nejéastéji se Weibullovo rozd&leni pouZivé v teorii
spolehlivosti. Odpovidajic{ intenzita poruch

(1.6) r(x) = B = (p/e)x/0) PTH, x>0,

je totiZ v z4vislosti na parametru (> klesajfci ( »<1),
xonstantnf ( #=1) nebo rostouci{ ( A>1). Pritom prof< 2 Je
r{x) konkdvni a pro A>2 konvexni. Ukazuje se, Ze diky témto
skutednostem lze pomoci Weibullova rozdé&leni dobre aproximovat
doby do poruchy (doby Zivota) prvkl (systémd) s monotonni
intenzitou poruch. Na zéklad® teoretickych uvah je téZ moZné
dojit k Weibullov® rozdéleni jakoiZto limitnimu rozdéleni
(teorie extrémnich hodnot).

Poznamene jme, ¥e n&kdy je uZiteéné nasledujici repara-
metrizace (l.1): polo¥fme-1i m=1ln &, §=1/3> a Y = 1n X,
kde Ximé rozdéleni W(®,? ), mé Y rozdéleni s distribuéni
funke

(105) vV o= (

(1.7) G(y) =1 - exp(-exp(—l-ginn)), —~-00 €53 <O,

Rozdéleni s touto distribudni funkei Je asymptotické rozdcle-
ni extrémnich hodnot typu I. Parametry 7 a § zde maji vyznar
parametrd polohy a mdritka, tj., distribudni funkci G(y) 1ze
vy j4drit ve tvaru G(y) = H4y -m)/€ ), kde H je distribulni
funkce nezdvislé na parametrech, v nadem pripadeé

H(z) = 1 - exptexp(z)). Tohoto faktu se vyuZivé pri odhadu
neznémych parametrd polohy a mé&ritka.



2. CENZOROVANT

V aplikacich je &asto potrehné provédét statistické
z4very na zéklad® neulplnych vybart. Zminime se protec o praktle-
ky nejdGlezitéj&ich uspcraddanich expprlmontu poskytuiicich
tzv., cenzorované vybéry. Predpokléddejme, Ze néhodné velléina X
je doba do poruchy sledovaného prvku. V &ase t = O zalnemre
pozorovat n prvkl steJneho typu. Sledované prvky se Casem
porouchévaji. V pfipadé, Ze pozorovéni provaddime aZ do doby,
kdy se vsechny prvky porouchaji, ziskdme uplny vybér XygeeesX

dob do poruchy. Z Zasovych &i ekonomickych d@vodd v&ak mbZe

byt neredlné konet pozorovani a¥ do okamZiku selhéni posledniho
sledovaného prvku a proto se experiment ukonéi podle predem
danédho pravidla drive.

Je-11 predepsdn Casovy okamZik T, ve kterém Je experiment
ukonden (bez ohledu na to, ke kolika poruchém skutelnc dOblO/,
jsou takto ziskand pozorovéni fasové cenzorovéna, prlcem toto
cenzerovani se nazyvé cenzorovani typu I. Druhy moZng zpisob
cenzorovéni zvany cenzorovani typu 11 spolivé v tom, Ze
experiment Jje ukonlen v ckam¥iku, kdy se porouchéd r-ty slecdova-
ny prvek, kde r Jje predem dané C¢islo. Lata jscou tzv. cenzoro-
véna poruchou.

Zatimee pfi cenzorevéni tyou I Jje polet skuteln& pozoro-
vanych dob do poruchy néhodné vel:élna a doba trvéni experinmen-
tu predem dédna, je pri cenzorovéni typu II pocet pozorovanych
poruch precen dén a doba trvani experlmeltu Je dén& dobou do
poruchy r-tého porouchaného prvku a Je tudla ndhodneou veliinou.

Pri sledovani uqultJCh systém se mifeme setkat & pripadem,
kdy se lasové cenzory syQtem od SyoteHL 1181, a kxdy ukcnleni
pozorovéni u kaZdého systému Jje vice méné nédhodné. ukOD”l 11
pozorovéni systémd 1,...,n v okamZicich Ll,...,Ir, Je ekonomicky

n

neuvnosné povaZovat ziskana pozorovénl jakoitio cenzorovand
v okamziku T = mln(T g a0yl ) a aplikovat metody cenzorovéni

typu I. Misto toho je vhodne povaZzovat dasovy cenzor teéz za
ndbodrou velidinu. V takovém pripadé mluvime o npahodném
cenzorovani.

Mimo uvedené typy uspordaddni experimentu se vyskytuji i
daldi, Zasto vnEjdiml podminkami vynucené usporadani.

3. METCDY ODHADU

Omezime se pouze na prakticky nejdilezitéjsi metody, a to
metodu maximélni veérohodnosti a metcdu nejmenich Ctvercu.
Predpokléde jme, Ze xl,...,xn je nédhodny vybér z rozdéleni

s distribudni funkei (1.1). Logaritmus sdruZené hustoty
vyb&ru (vérohodnostni funkce) je

(3.1) n1lnp ~naflne+ (F -1)C ln X - En(X-/G)ﬁ) .

Po derivovéni podle ﬁ a & obdrZime soustavu v&rohodnostnich
rovnic

(3.2) n/f> +Iln % +1n € (e"gzxf’- n) - e‘*lzxiﬁln X; =0,



Tosazenim (3.3) do (3.2) dostanema
zxiﬁ 1n Xi

1
(304) -
zxi{” f>

Reseni veérocheodrostnich rovrnic pak spo¥ivd v tom, Ze iteralnim
postupem ziskéme Yedeni p rovnice (3.4) a to dosadime do (3.3).
Velmi v&innou metodou pro YreSeni rovnice (3.4) se ukazuje
Newton-Raphsonova metocda. Numerické experimenty ukazuji, Ze
konvergence metody Jje velmi ryhléd, a Ze prili¥ nezdvisi na
zvoleném polétednim Fedeni. Je proto moZné zvolit poddtedéni
redeni rozumnym odhadem. D¥ive se doporufovalo uZit za polételni
fe3eni odhad ziskany momentovou metodou na ziklad& vyjédreni
variaéniho koeficientu (1.5). Numericky proces je v3ak ndaroclny
ne pPesnost - doporuduje se proto provadét vypolty ve dvoj-
nédsobné aritmetice.

Jednoduché Jje adaptace vérohodnostnich rovnic v pripadé
cenzorovanych pozorovani. Vysledkem experimentu p¥i cenzorovéni
typu I je prvnich r hodnot porddkovych statistik X(l)s ..rsx(r)s T

L 510 1. = G
nbln A)(i - -~ e

a informace X(r+1)>>T. Je-1i F distribudni funkce zékladnihc
souboru a f odpovidajic{ hustota, Jje vérohodnostni funkce

(3.5) B 1Ty £02(3)) (1 = PP

Konkrétn® po zlogaritmovani (3.5) a po upravé dostaneme pro
Weibullovo rozd3leni soustavu virohodnostnich rovnic

{(n

sPy® 10 %,.. + (n-r)TP1n T
(3.6) 17(i) (i) 1 _l.ry . _

E{X{;) + (n-r')C[‘[5

G.1) o= @l + aemrP 1t

které se Pesf{ analogicky jako rovnice pro uplay vybeér. Pri
cenzorovéni typu II je vysledkem experimentu prvnich r hodnot
porddkovych statistik x(l)s...éx(r). Odpovidajici vérohcdnost-
ni{ funkce je

n! r
Vérohodnostni rovnice pro cenzorovani typu II Jsou tedy zcela
analogické rovnicim pro cenzorovédni typu I s tim, Ze misto T
piSeme X(r)'

V pripad® udplnych vybérd je moZno provddét statistické
zédvéry na zékladé znémych asymptotickych vlastnosti maximélneé
vérohodnych odhadl. Asymptotické rozptyly a kovariance
maximélné vérohodnych odhddd parametrd Weibullova rozdéleni
v pripad® cenzorovéni typu IT odvodili HARTER a MOORE. Odvodit
vlastnosti (byY i asymptotické) maximdlné vérohodnych odhddd
v pripad& cenzorovéani typu I tradidnimi metodami zdé se doposud
byt neschidné. Casto se mi¥eme setkat s tvrzenim, Ze vysledky
platné pro cenzorovéni typu II je moZné poufit i pro cenzoro-
véniftypu I. 2 intuitivniho hlediska se v3ak toto tvrzeni zdi
byt nesprévné proto, Ze ignoruje informaci X(r+1)>T’ Numericka

n=xr
(I‘))) .



! Jasovy cenzor T 1 2

3o 575

iC primér 3 0.705 1.333

Vybérovy rozptyl © 0.0061 0,0242

MC primér é 0.5452 0.5044

Vybérovy rozptyl @ 0.0127 0.0084
Tabulka

ilustrace ukazuje, %e tomu tak skutedné je. V jedné studii
metodami Monte Jarlc (MC) byly studovdny odhady parametru
Weibullova rozd&leni s parametry € = 1, (> = 0.5, rozsah zdklad-
niho souboru n=30 pro cenzorovédni typu I s lasovymi cenzory
T=1 a T=2. Pro ka¥dy cenzor bylo provedeno N=3000 simulaci
ndhodnych vybért, Predeny vérohodnostni rovanice a vysledky
registrovany. V tabulce jsou uvedeny vysledky pro margindlni
rozd&leni s r=21. Je patrné, Ze statistické indukce by v obou
pripadech byla velice rozdilnéa.

Metodu nejmendich %tvercd pro odhad parametr( polohy
a méPitka je moZné aplikovat na Weibullovo rozdééleni po repara-
metrizaci (1.7), tj. pfevedenim na model extrémnich hodnot
typu I. Je-1i Xglg""’x(n) usporddany néhodny vybér z rozdcéle-

ni s distribudni”funkci G(x) = H({x-m)/§ ), nezévisi
rozdélent _ '
(3.9) Ty = (X(i) - m )/f , i=l,...,n

na neznémych parametrech. Tato skutefnost inspiruje k sestirojeni
regresniho modelu

(3010) X(i) = /)7"" %EY(i) + u(i) ) izl,ooo’n,
kde Uiy jsou poruchy s nulovymi stfednimi hodnotami a

kovariencemi ,
(3.11) cov(u(i),u(j)) = § cov(Y(i),Y(j)).

Kovariance na pravé strané& (3.11) nezdvisi na neznémych paramet-
rech. Vyhodou této formulace je, Ze z n rovnic (3.10) mlZeme
vyu?it k odhadu jen n&které. Parametry m a { nyni miZene
odhadnout jednak obydejnou metodou nejmen3ich &tvercl, tj. za
predpokladu nekorelovanosti poruch, jednak zobecnénou metodou

ne jmendich &tvercld s vyuZitim znalosti kovarianci cov(Y(i),Y(j))

pro konkrétni rozd&leni. V obou pfipadech jsou odhady ve tvaru
linedrnich kombinaci potddkovych statistik, prilem% koeficienty
t3chto kombinac{ jsou pro nejufivangjdi rozdéleni tabelovény.
Zajimavou a pravdépodobn¥ dosud nefedenou otdzkou je robustnost
odhad® obyd&ejnou metodou nejmensich &tvercd.



Odvodic jiné ne? asymptctické vlastnosti ochadd zisksanych
vy3e uvedenymi metodami je prakticky neproveditelné. rroto 1
konstrukce konfiden&nich intervaltl a testovéni hypotéz se
provédi na zaklad® asymptotickych vlastnosti.

Existuji i dal3i, obvykle méné efektivni metody odhadu
(zjednodudenné linedrni, kvantilové aj.).
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