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پیوندی فزاینده سانسور نمونه های تحت لوماکس، توزیع در تنش-مقاومت، پارامتر بیزی برآورد چکیده:

مقیاس پارامترهای با تصادفی متغیر دو مقاومت و تنش اینکه فرض با اول، می شود. بررسی حالت سه در

گیبز الگوریتم و لیندلی روش دو با تنش-مقاومت پارامتر بیزی برآورد هستند، متفاوت شکل و مشترک

پارامتر دقیق بیزی برآورد است، معلوم مشترک مقیاس پارامتر اینکه فرض با دوم، می شود. زده تقریب

برآورد هستند، نامعلوم و متفاوت پارامترها همه اینکه فرض با سوم، است. آمده به دست تنش-مقاومت

درستنمایی ماکسیمم برآوردگرهای همچنین، می آید. به دست گیبز الگوریتم با تنش-مقاومت پارامتر بیزی

شبیه سازی از استفاده با نهایت، در شده اند. تائید آن ها، با مقایسه در بیز برآوردگرهای سودمندی و محاسبه

می شود. تحلیل واقعی داده مجموعه یک و شده ارزیابی مختلف روش های کارلو، مونت

پیوندی فزاینده سانسور لوماکس، توزیع لیندلی، تقریب تنش-مقاومت، پارامتر کلیدی: واژه های
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مقدمه ١

R = P (X < Y ) تنش-مقاومت، پارامتر برای آماری استنباط اعتماد، قابلیت در مسائل از یکی

اگر سیستم یک در می دهند. نشان را مقاومت و تنش به ترتیب Y و X متغیرهای آن در که است،

پارامتر برآورد از مناسبی تاریخچه می افتد. کار از سیستم باشد، بیشتر مقاومت از شده وارد تنش میزان

آن مراتبی سلسه بیز و E-بیزی برآوردهای همچنین، است. شده بیان (٢٠١۶) همکاران و محمود در R

سانسور طرح های اساسی ترین از II و I نوع طرح های شده اند. بررسی (١٣٩٨) یعقوب زاده و شادرخ توسط

می یابد ادامه T شده تعیین پیش از زمان یک به رسیدن تا عمر طول آزمایش I نوع سانسور طرح در هستند.

یافته ادامه شکست ها شده تعیین پیش از تعداد یک به رسیدن تا عمر طول آزمایش II نوع سانسور طرح در و

به می آید، به دست پیوندی سانسور طرح طرح، نوع دو این ترکیب از می شود. متوقف آزمایش آن از بعد و

nامین ،Xn:N آن در که می رسد، پایان به T ∗ = min{Xn:N , T} زمان در عمر طول آزمایش که طوری

آزمایش گر اگر است. شده تعیین پیش از زمان یک T و است آزمایش تحت Nواحد بین در شکست زمان

بررسی ادامه از آزمایش پایانی نقاط از غیر نقاطی در را سالم آزمایشی واحدهای که باشد داشته تصمیم

زمینه این در که کسانی دلیل، این کند. استفاده فوق سانسور طرح های از هیچ یک از نمی تواند بگذارد، کنار

قرار عمر طول آزمایش تحت واحد N کنید فرض می کند. متمایل فزاینده سانسور سمت به را می کنند کار

دومین از بعد می شوند، خارج آزمایش از بررسی تحت R١واحد شکست، اولین از بعد بلافاصله گرفته اند.

همه nام، شکست زمان در ترتیب، به همین و می شوند خارج آزمایش از بررسی تحت واحد R٢ شکست،

در می شوند. خارج آزمایش از تصادفی به طور بررسی، تحت Rnواحد = N−n−R١−· · ·−Rn−١

{X١:n:N , . . . , Xn:n:N} با طرح این شده مرتب مقادیر و (R١, . . . , Rn) با سانسور طرح حالت این

فزاینده سانسور و پیوندی سانسور طرح ترکیب از (HPC) پیوندی فزاینده سانسور طرح می شوند. داده نشان

فرض می شود. توصیف زیر به صورت و است شده معرفی (٢٠٠۶) جودر و کاندو توسط که می گردد حاصل

و (R١, . . . , Rn) به صورت نظر مورد سانسور طرح ،N برابر آزمایش تحت واحدهای کل تعداد کنید

سانسور طرح از نمونه یک X١:n:N < · · · < Xn:n:N بطوریکه باشد، T ∗ = min{Xn:n:N , T}

می رسد اتمام به Xn:n:N زمان در آزمایش ،Xn:n:N < T اگر است. ثابت مقدار یک T و فزاینده

اگر این صورت، غیر در .(١ (شکل است X١:n:N < · · · < Xn:n:N به صورت دسترس در نمونه و

به صورت دسترس در نمونه و می شود تمام T زمان در آزمایش باشد XJ :n:N < T < XJ+١:n:N

.(٢ (شکل بود خواهد X١:n:N < · · · < XJ :n:N
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.(Xn:n:N ≤ T ) می شود تمام T زمان از قبل آزمایش .١ شکل

.(XJ:n:N ≤ T ≤ XJ+١:n:N ) می شود تمام T زمان در آزمایش .٢ شکل

سانسور از نمونه ای i = ١, . . . , n ،Ui:n:N کنید فرض (٢٠٠٠ ، گاروالا آ و (بالاکریشنان .١ قضیه

(R١, . . . , Rn) سانسور طرح با و n حجم به نمونه ای از که باشد (٠, ١)U یکنواخت توزیع از فزاینده

تصادفی متغیرهای این صورت در است. شده حاصل

V١ =
١ − Un:n:N

١ − Un−١:n:N
, V٢ =

١ − Un−١:n:N

١ − Un−٢:n:N
, . . . , Vn = ١ − U١:n:N

هستند. i = ١, . . . , n که Vi
d
= Beta(i+

n∑
j=n−i+١

Rj , ١) توزیع با هم توزیع و مستقل

فزاینده: سانسور ترتیبی آماره های تولید .١ الگوریتم

شوند. تولید U(٠, ١) توزیع از W١, . . . ,Wn مستقل تصادفی مقدار n -١ گام

شوند. محاسبه Vi =W

١

i+
n∑

j=n−i+١
Rj

i مقادیر i = ١, . . . , n ازای به -٢ گام

یک که شوند محاسبه Ui:n:N = ١ − VnVn−١ . . . Vn−i+١ مقادیر i = ١, . . . , n ازای به -٣ گام

هستند. استاندارد یکنواخت توزیع از فزاینده سانسور نمونه

سانسور ترتیبی آماره های که ،Xi:n:N = F−١(Ui:n:N ) شود داده قرار i = ١, . . . , n ازای به -۴ گام

هستند. F (·) دلخواه توزیع از فزاینده

طرح و T و N ،n برای ابتدا که است این صورت به پیوندی فزاینده سانسور داده های تولید روش .١ فرع
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X١:n:N , . . . , Xn:n:N فزاینده سانسور نمونه یک بالا الگوریتم از استفاده با (R١, . . . , Rn) سانسور

و {X١:n:N , . . . , Xn:n:N} از است عبارت نظر مورد نمونه پس Xn:n:N < T اگر می شود. تولید

حالت این در بنابراین XJ :n:N < T < XJ+١:n:N که می شود گرفته نظر در Jای این صورت غیر در

پیوندی فزاینده سانسور نمونه نمادین، به طور ادامه، در می شود. مشاهده {X١:n:N , . . . , XJ :n:N} نمونه

می شود. داده نشان {N,n, T, J,R١, . . . , RJ} سانسور طرح تحت {X١, . . . , XJ} با

به صورت HPC نمونه های درستنمایی تابع ،(٢٠٠٠) گاروالا آ و بالاکریشنان بنابر

L(θ, β) ∝
∏J
i=١ f(xi)[١ − F (xi)]

Ri [١ − F (T )]R
∗
J ,

تنش- مدل های بسیاری مقالات اینکه علی رغم است. R∗
J = N − J −

J∑
i=١

Ri آن در که است،

برآورد به زیادی توجه شده، سانسور نمونه های در اما کرده اند، مطالعه کامل داده های در را مقاومت

و فزاینده سانسور تحت وایبول توزیع در را آن (٢٠١١) همکاران و اصغرزاده است. نشده پارامتر این

برآورد (٢٠١۶) خرم و شعاعی همچنین کردند، بررسی وانی-شکل توزیع در را آن (٢٠١۵) خرم و شعاعی

کوماراسوامی توزیع در (٢٠١٩) کهن سال و پیوندی فزاینده سانسور تحت وایبول توزیع در را پارامتر این

نیمه- توزیع در مولفه ای چند تنش-مقاومت مدل  بررسی به (٢٠١٩) غفوری و احمدی کرند. مطالعه

پارامتری دو رایلی توزیع در (٢٠١٩) رضاخواه و کهن سال ،(٢٠١٩) تریپاتی و ماوریا تعمیم یافته، نرمال

پارامتر (٢٠٢٠) کهن سال کردند. بررسی فزاینده سانسور تحت گومپرتز توزیع در (٢٠٢٠) همکاران و ژا و

کرد. مطالعه پیوندی فزاینده سانسور تحت ،٧ نوع بور توزیع در را اطمینان قابلیت

تابع دارای هرگاه است θ و β شکل و مقیاس پارامترهای با لوماکس توزیع دارای X تصادفی متغیر

به صورت به ترتیب شکست نرخ تابع و تجمعی توزیع تابع احتمال، چگالی

f(x) = βθ(١ + βx)−θ−١, x > ٠,

F (x) = ١ − (١ + βx)−θ, x > ٠,

h(x) = βθ(١ + βx)−١, x > ٠.

شکل در توزیع این شکست نرخ و چگالی توابع می شود. داده نشان X ∼ Lo(θ, β) نماد با که باشد،

است، نزولی لوماکس توزیع شکست نرخ تابع می شود، ملاحظه که همانطور است. شده  داده نشان ١
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است، نزولی شکست نرخ تابع که شود گرفته نتیجه تجربی، بررسی های با داده، مجموعه یک در اگر بنابراین

چگالی تابع براین، علاوه باشد. داده ها تحلیل برای مناسبی گزینه می تواند لوماکس، توزیع در این صورت

دارد. عمر طول داده های مدل بندی در مهمی نقش لذا و است سنگین دم چوله تابع یک توزیع، این احتمال

است. مناسبی جایگزین نمایی توزیع به نسبت سنگین، دم داده های تحلیل برای لوماکس، توزیع همچنین،

(ب) (الف)

لوماکس توزیع شکست نرخ تابع نمودار ب- لوماکس، توزیع احتمال چگالی تابع نمودار الف- .٣ شکل

است. لوماکس توزیع در پیوندی فزاینده سانسور تحت تنش-مقاومت پارامتر برآورد مقاله این هدف

نیز و II نوع سانسور فزاینده، سانسور به تبدیل خاص حالت هایی در پیوندی، فزاینده سانسور که آنجا از

به طور نیز دیگر حالت سه حالت، این بررسی با و است کلی مسئله یک فوق، مسئله لذا می شود، کامل داده

عمر، طول داده های تحلیل برای خود، خاص شکل دلیل به لوماکس توزیع شد. خواهند بررسی خودکار

است. اعتماد قابلیت نظریه در مهم توزیع های از بسیاری و نمایی توزیع به نسبت مناسبی جایگزین

دو هر که می شود فرض حالت سه هر در می شود. بررسی مختلف حالت سه در مسئله مطالعه، این در

فرض با اول حالت در براین، علاوه هستند. نامعلوم و متفاوت شکل پارامترهای دارای تصادفی متغیر

و مشترک فرض با دوم حالت در همچنین می شود. بررسی مسئله مقیاس پارامتر بودن نامعلوم و مشترک

متغیر دو هر مقیاس پارامتر بودن نامعلوم و متفاوت فرض با سوم حالت در و مقیاس پارامتر بودن معلوم

محاسبه درستنمایی ماکسیمم برآوردگرهای فوق، حالت سه هر در می گیرد. قرار مطالعه مورد مسئله تصادفی

داد. نشان درستنمایی، ماکسیمم برآوردگرهای و آن ها مقایسه از را بیزی برآوردگرهای سودمندی بتوان تا شده

درستنمایی ماکسیمم برآوردگر و بیز برآورد ٢ بخش در می گردد: سازماندهی زیر به صورت مقاله ادامه، در

برآورد می شود. محاسبه مقاومت و تنش متغیرهای نامعلوم و مشترک مقیاس پارامتر فرض با R پارامتر

و تنش متغیرهای مشترک و معلوم مقیاس پارامتر فرض با R پارامتر ماکسیمم درستنمایی برآورد و بیز
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تحت R پارامتر درستنمایی ماکسیمم برآورد و بیز برآورد ۴ بخش در می گردد. حاصل ٣ بخش در مقاومت

مطالعه یک ۵ بخش در می شود. بررسی مقاومت و تنش متغیرهای پارامترهای کلیه بودن نامعلوم و متفاوت

شده انجام ۶ بخش در واقعی داده مجموعه یک تحلیل نیز و پیشنهادی روش های مقایسه برای شبیه سازی

می گردد. ارائه مقاله این از جمع بندی نهایت در و

β نامعلوم و مشترک پارامتر با R پارامتر استنباط ٢

R = θ
α+θ به صورت تنش-مقاومت پارامتر آنگاه ،Y ∼ Lo(α, β) و X ∼ Lo(θ, β) اگر

به ترتیب طرح های با HPC تصادفی نمونه دو {Y١, . . . , YJ٢} و {X١, . . . , XJ١} اگر بنابراین، است.

به صورت درستنمایی تابع باشند، {M,m, T٢, J٢, S١, . . . , SJ٢} و {N,n, T١, J١, R١, . . . , RJ١}

L(θ, α, β) ∝
( J١∏
i=١

f(xi)[١ − F (xi)]
Ri [١ − F (T١)]

R∗
J١
)

×
( J٢∏
j=١

f(yj)[١ − F (yj)]
Sj [١ − F (T٢)]

S∗
J٢
)
.

صورت به شده مشاهده داده های برمبنای درستنمایی تابع بنابراین می شود. نوشته

L(data|θ, α, β) ∝ θJ١βJ١
( J١∏
i=١

(١ + βxi)
−θ(Ri+١)−١)(١ + βT١)

−θR∗
J١

× αJ٢βJ٢
( J٢∏
j=١

(١ + βyj)
−θ(Sj+١)−١)(١ + βT٢)

−θS∗
J٢

∝
( J١∏
i=١

(١ + βxi)
−١)e−θ( J١∑

i=١
(Ri+١) log(١+βxi)+R∗

J١
log(١+βT١)

)

×
( J٢∏
j=١

(١ + βyj)
−١)e−θ( J٢∑

j=١
(Sj+١) log(١+βyj)+S∗

J٢
log(١+βT٢)

)
× θJ١αJ٢βJ١+J٢ . (١)
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صورت به به ترتیب α و θ درستنمایی ماکسیمم برآوردهای لذا است.

θ̂(β) = J١
{ J١∑
i=١

(Ri + ١) log(١ + βxi) +R∗
J١
log(١ + βT١)

}−١
,

α̂(β) = J٢
{ J٢∑
j=١

(Sj + ١) log(١ + βyj) + S∗
J٢
log(١ + βT٢)

}−١
,

خطی غیر معادله حل از β̂ همچنین هستند.

J١ + J٢

β
−

J١∑
i=١

(
θ(Ri + ١) + ١

) xi
١ + βxi

− θR∗
J١

T١

١ + βT١

−
J٢∑
j=١

(
α(Sj + ١) + ١

) yj
١ + βyj

− αS∗
J٢

T٢

١ + βT٢
= ٠.

پایایی، خاصیت از استفاده با ،β و α ،θ درستنمایی ماکسیمم برآوردگرهای محاسبه از پس می شود. حاصل

برابر R درستنمایی ماکسیمم برآوردگر

R̂ =
θ̂

α̂+ θ̂
. (٢)

پیشین چگالی توابع برای خطا، دوم توان های زیان تابع تحت R پارامتر بیزی استنباط اکنون است.

π١(θ) ∝ θa١−١e−b١θ, θ > ٠, a١, b١ > ٠,

π٢(α) ∝ αa١−٢e−b٢α, α > ٠, a٢, b٢ > ٠,

π٣(β) ∝ βa١−٣e−b٣β, β > ٠, a٣, b٣ > ٠.

به صورت توام پسین چگالی تابع شده، مشاهده سانسور نمونه مبنای بر می گردد. بررسی

π(θ, α, β|data) ∝ L(data|θ, α, β)π١(θ)π٢(α)π٣(β), (٣)
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فرم به بیز برآورد حالت این در (٣) به توجه با است. آمده (١) در L(data|θ, α, β) آن در که است،

می شود. زده تقریب ،MCMC و لیندلی روش دو به آن مقدار بنابراین نیست. نمایش قابل بسته ای

،U(γ) بیز برآورد باشد، γ پارمتر از تابعی U(γ) این که فرض با :(١٩٨٠ ، (لیندلی لیندلی تقریب

صورت به خطا، مربع زیان تابع تحت

E(u(γ)|data) =
∫
u(γ)eℓ(γ)ρ(γ)dγ∫
eℓ(γ)ρ(γ)dγ

تقریب بنابراین است. γ پیشین چگالی تابع لگاریتم ρ(γ) و درستنمایی تابع لگاریتم ℓ(γ) آن در که است،

به صورت لیندلی

E(u(γ)|data) = u+
١
٢

∑
i

∑
j

(uij + ٢uiρj)σij

+
١
٢

∑
i

∑
j

∑
k

∑
p

ℓijkσijσkpup|γ=γ̂ , (۴)

پارامتر درستنمایی ماکسیمم برآورد γ̂ ،i, j, k, p = ١, . . . ,m ،γ = (γ١, . . . , γm) آن در که است،

،σij همچنین، است. ρj = ∂ρ
∂γj

،ℓijk = ∂٣ℓ
∂γi∂γj∂γk

،uij = ∂٢u
∂γi∂γj

،ui = ∂u
∂γi

،u = u(γ) ،γ

جمع ها، ،γ = (γ١, γ٢, γ٣) پارامتری سه حالت در است. [−ℓij ] معکوس ماتریس درایه امین (i, j)

ساده تر به صورت (۴) رابطه در

E(u(γ)|data) = u+ u١d١ + u٢d٢ + u٣d٣ + d۴ + d۵

+
١
٢

[
A(u١σ١١ + u٢σ١٢ + u٣σ١٣) +B(u١σ٢١ + u٢σ٢٢ + u٣σ٢٣)

+ C(u١σ٣١ + u٢σ٣٢ + u٣σ٣٣)
]
, (۵)

γ̂ = (γ̂١, γ̂٢, γ̂٣) درستنمایی ماکسیمم برآورد بوسیله را (۵) باید پارامتری سه حالت در می شوند. نتیجه

آن، در که آورد، به دست

di = ρ١σi١ + ρ٢σi٢ + ρ٣σi٣, i = ١, ٢, ٣,

d۴ = u١٢σ١٢ + u١٣σ١٣ + u٢٣σ٢٣,
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d۵ =
١
٢
(u١١σ١١ + u٢٢σ٢٢ + u٣٣σ٣٣),

A = ℓ١١١σ١١ + ٢ℓ١٢١σ١٢ + ٢ℓ١٣١σ١٣ + ٢ℓ٢٣١σ٢٣ + ℓ٢٢١σ٢٢ + ℓ٣٣١σ٣٣,

B = ℓ١١٢σ١١ + ٢ℓ١٢٢σ١٢ + ٢ℓ١٣٢σ١٣ + ٢ℓ٢٣٢σ٢٣ + ℓ٢٢٢σ٢٢ + ℓ٣٣٢σ٣٣,

C = ℓ١١٣σ١١ + ٢ℓ١٢٣σ١٢ + ٢ℓ١٣٣σ١٣ + ٢ℓ٢٣٣σ٢٣ + ℓ٢٢٣σ٢٢ + ℓ٣٣٣σ٣٣.

روابط می توان u = R = θ
α+θ و (γ١, γ٢, γ٣) = (θ, α, β) دادن قرار با حال

ρ١ =
a١ − ١
θ

− b١, ρ٢ =
a٢ − ١
α

− b٢, ρ٣ =
a٣ − ١
β

− b٣,

ℓ١١ = −J١

θ٢ , ℓ٢٢ = −J٢

α٢ , ℓ١٢ = ℓ٢١ = ٠,

ℓ١٣ = −
J١∑
i=١

(Ri + ١)
xi

١ + βxi
−R∗

J١

T١

١ + βT١
,

ℓ٢٣ = −
J٢∑
j=١

(Sj + ١)
yj

١ + βyj
−R∗

J٢

T٢

١ + βT٢
,

ℓ٣٣ = −J١ + J٢

β٢ + θ

J١∑
i=١

(Ri + ١) (
xi

١ + βxi
)٢+θR∗

J١
(

T١

١ + βT١
)٢

+ α

J٢∑
j=١

(Sj + ١) (
yj

١ + βyj
)٢+αR∗

J٢
(

T٢

١ + βT٢
)٢

+

J١∑
i=١

(
xi

١ + βxi
)٢ +

J٢∑
j=١

(
yj

١ + βyj
)٢,
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همچنین می آید. به دست ℓij بوسیله σij آن در که آورد، به دست را

ℓ١١١ =
٢J١

θ٣ , ℓ٢٢٢ =
٢J٢

α٣ ,

ℓ١٣٣ =

J١∑
i=١

(Ri + ١)
(

xi
١ + βxi

)٢

+R∗
J١

(
T١

١ + βT١

)٢

,

ℓ٢٣٣ =

J٢∑
j=١

(Sj + ١)
(

yj
١ + βyj

)٢

+R∗
J٢

(
T٢

١ + βT٢

)٢

,

ℓ٣٣٣ =
٢(J١ + J٢)

β٣ − ٢θ
J١∑
i=١

(Ri + ١) (
xi

١ + βxi
)٢−٣θR∗

J١
(

T١

١ + βT١
)٣

− ٢α
J٢∑
j=١

(Sj + ١) (
yj

١ + βyj
)٢−٣αR∗

J٢
(

T٢

١ + βT٢
)٣

− ٢
J١∑
i=١

(
xi

١ + βxi
)٣ − ٢

J٢∑
j=١

(
yj

١ + βyj
)٣,

بنابراين هستند، ℓijk = ٠ ساير نيز و

di = ρ١σi١ + ρ٢σi٢ + ρ٣σi٣, i = ١, ٢, ٣,

d۴ = u١٢σ١٢, d۵ =
١
٢
(u١١σ١١ + u٢٢σ٢٢) ,

A = ℓ١١١σ١١ + ℓ٣٣١σ٣٣, B = ℓ٢٢٢σ٢٢ + ℓ٣٣٢σ٣٣,

C = ٢ℓ١٣٣σ١٣ + ٢ℓ٢٣٣σ٢٣ + ℓ٣٣٣σ٣٣.

u١ =
α

(α+ θ)٢ , u٢ =
−θ

(α+ θ)٢ , u٣ = ٠,

u١١ =
−٢α

(α+ θ)٣ , u٢٢ =
٢θ

(α+ θ)٣ , u١٢ =
θ − α

(α+ θ)٣ ,

ui٣ = ٠, i = ١, ٢, ٣.
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صورت ببه R بيز برآورد خطا، دوم توان های زيان تابع تحت نتيجه، در

R̂Lin = u+ u١d١ + u٢d٢ + d۴ + d۵ +
١
٢
[A(u١σ١١ + u٢σ١٢)

+ B(u١σ٢١ + u٢σ٢٢) + C(u١σ٣١ + u٢σ٣٢)]. (۶)

می شوند. محاسبه (θ̂, α̂, β̂) درستنمایی ماکسیمم برآورد مقادیر در پارامترها همه که شود توجه است.

گیبز الگوریتم ١. ٢

به صورت β و α ،θ پسين احتمال چگالی توابع ،(٣) از استفاده با

θ|β, data ∼ Γ
(
J١ + a١, b١ + V

(
β
))
,

α|β, data ∼ Γ
(
J٢ + a٢, b٢ + U

(
β
))
,

π
(
β|θ, α, data

)
∝ βJ١+J٢+a١−٣e−θV (β)−αU(β)−b٣β(

J١∏
i=١

١
١ + βxi

)(

J٢∏
j=١

١
١ + βyj

),

آن در که می آید، به دست

V
(
β
)

=

J١∑
i=١

(
Ri + ١

)
log(١ + βxi) +R∗

J١
log(١ + βT١), (٧)

U
(
β
)

=

J٢∑
i=١

(
Sj + ١

)
log(١ + βyj) + S∗

J٢
log(١ + βT٢). (٨)

روش به بايد π
(
β|θ, α, data

)
پسين احتمال چگالی تابع از تصادفی نمونه توليد که می شود ملاحظه

شود. انجام متروپوليس-هستينگز

:R گیبز برآورد .٢ الگوریتم

شود. شروع
(
θ(٠), α(٠), β(٠)

)
اوليه مقادير با -١ گام

.t = ١ شود داده قرار -٢ گام

پیشنهادی توزیع با π
(
β|θ(t−١), α(t−١), data

)
تابع از β(t) متروپوليس-هستينگز روش با -٣ گام
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شود: تولید زیر به صورت N(β(t−١), ١)

شود. تولید U(٠, ١) از u نیز و W (.|β(t−١), ١) = N(β(t−١), ١) از wt الف-

آن در که ،β(t) = w(t) شود داده قرار آنگاه u < min(١, δ) اگر ب-

δ =
π(w(t)|data)W (β(t−١)|w(t), ١)
π(βt−١|data)W (w(t)|β(t−١), ١)

,

بازگردد. الف گام به این صورت غیر در

شود. توليد Γ
(
J١ + a١, b١ + V (β(t−١))

)
از θ(t) -۴ گام

شود. توليد Γ
(
J٢ + a٢, b٢ + U(β(t−١))

)
از α(t) -۵ گام

شود. محاسبه Rt = θt
αt+θt

مقدار -۶ گام

.t = t+ ١ شود داده قرار -٧ گام

شود. تکرار مرتبه T تعداد به ٣- ٧ گام های -٨ گام

صورت به خطا دوم توان های زيان تابع تحت R پارامتر بيزی برآورد

R̂MC =
١
T

T∑
t=١

Rt. (٩)

١٠٠
(
١ − η

)
٪ سطح در HPD اطمینان بازه یک (١٩٩٩) شائو و چن روش با می توان حال است.

و شده مرتب R(١), . . . , R(T ) به صورت R١, . . . , RT مقادیر این کار برای ساخت. R پارامتر برای

(R(١), R([T (١−η)])), . . . , (R([Tη]), R(T )) به صورت R پارامتر
(
١ − η

)
٪ اطمینان بازه های تمام

HPD اطمینان بازه است. T با برابر یا کوچکتر صحیح عدد بزرگترین [T ] آن در که می آیند، به دست

است. بالا اطمینان بازه های بین بازه کوچکترین R پارامتر

β معلوم و مشترک پارامتر با R استنباط ٣

{X١, . . . , XJ١} اگر است. معلوم β مشترک پارامتر و Y ∼ Lo(α, β) ،X ∼ Lo(θ, β) کنید فرض

و {N,n, T١, J١, R١, . . . , RJ١} به ترتیب طرح های با HPC تصادفی نمونه دو {Y١, . . . , YJ٢} و

درستنمایی ماکسیمم برآورد باشد، معلوم β مشترک پارامتر وقتی  باشند، {M,m, T٢, J٢, S١, . . . , SJ٢}
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به صورت R

R̂ =

{
١ +

J٢

J١

J١∑
i=١

(Ri + ١) log(١ + βxi) +R∗
J١
log(١ + βT١)

J٢∑
j=١

(Sj + ١) log(١ + βyj) + S∗
J٢
log(١ + βT٢)

}−١

. (١٠)

متغيرهای α و θ وقتی خطا، دوم های توان زيان تابع Rتحت پارامتر بيزی برآورد ادامه، در می آید. به دست

به درستنمایی تابع شده، مشاهده سانسور نمونه مبنای بر می شود. بررسی هستند، مستقل گامای تصادفی

صورت

L(data, β|θ, α) ∝ θJ١αJ٢e−θV (β)−αU(β)

به صورت توام پسین چگالی تابع بنابراین است.

π(θ, α|data, β) ∝ L(data, β|θ, α)π١(θ)π٢(α)

∝ θJ١αJ٢e−θV (β)−αU(β)θa١−١e−b١θαa١−٢e−b٢α

∝ θJ١+a١−١αJ٢+a١−٢e−θ(b١+V (β))−α(b٢+U(β))

=

(
b١ + V (β)

)J١+a١
(
b٢ + U(β)

)J٢+a٢

Γ(J١ + a١)Γ(J٢ + a٢)

× θJ١+a١−١αJ٢+a١−٢e−θ(b١+V (β))−α(b٢+U(β)), (١١)

تحت ،R پارامتر بیزی برآورد حال شده اند. بیان (٨) و (٧) در به ترتیب U(β) و V (β) آن در که است،

انتگرال حل از خطا دوم توان های زیان تابع

R̂B =

∫ ∞

o

∫ ∞

٠

θ

α+ θ
π(θ, α|data, β)dθdα.

می توان ،u٢ = α + θ و u١ = θ
α+θ یک به یک تبدیل های گرفتن نظر در با اکنون می آید. به دست

می شود. u٢ برابر (u١, u٢) ژاکوبین و است θ = u١u٢ و u٢ > ٠ و ٠ < u١ < ١ که گرفت نتیجه
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به صورت می توان را R̂B رابطه بنابراین

R̂B =

(
b١ + V (β)

)J١+a١
(
b٢ + U(β)

)J٢+a٢

Γ(J١ + a١)Γ(J٢ + a٢)

×
∫ ١

٠

∫ ∞

٠
uJ١+a١

١ (١ − u١)
J٢+a١−٢uw−١

٢

× e−u٢

{
u١

(
b١+V (β)

)
+(١−u١)

(
b٢+U(β)

)}
du٢du١

=
(١ − z)J١+a١

B(J١ + a١, J٢ + a٢)

∫ ١

٠
uJ١+a١

١ (١ − u١)
J٢+a١)١−٢ − u١z)

−wdu١

همان شده داده نمایش انتگرال .w = J١ + a١ + J٢ + a٢ و z = ١ − b١+V (β)
b٢+U(β) آن در که است،

است: محاسبه قابل متلب مانند افزارها نرم از بسیاری توسط که است، هندسی فوق سری

٢F١(α, β; γ, z) =
١

B(β, γ − β)

∫ ١

٠
tβ−١)١ − t)γ−β−١)١ − tz)−αdt, |z| < ١.

به صورت می توان را دقيق بيز برآورد ، (٢٠١٨) ندار و کیزیلاسلان ايده بردن به کار با بنابراین

R̂B =


(١−z)J١+a١ (J١+a١)

w ٢F١(w, J١ + a١ + ١;w + ١, z) |z| < ١,

(J١+a١)

w(١−z)J٢+a٢ ٢F١(w, J٢ + a٢;w + ١, z
١−z ) z < −١.

(١٢)

ساخته
(
L,U

)
به صورت ١٠٠

(
١ − η

)
٪ سطح در بيزی اطمينان بازه يک اين، بر علاوه نمود. محاسبه

روابط در به ترتيب بايستی U و L آن در که می شود

∫ L

٠
fR

(
r
)
dr =

η

٢
,

∫ U

٠
fR

(
r
)
dr = ١ − η

٢
, (١٣)

می شود. محاسبه زير به صورت fR
(
r
)

متغير تغيير روش و (١١) از استفاده با نهايت در که کنند، صدق

fR
(
r
)
=

(
١ − z

)J٢+a٢rJ٢+a١−٢
(
١ − r

)J١+a١−١ (١ − rz
)−w

B
(
J١ + a١, J٢ + a٢

) .
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کلی حالت در R پارامتر استنباط ۴

انتگرالی به صورت R پارامتر آنگاه باشد، Y ∼ Lo
(
α, β٢

)
و X ∼ Lo

(
θ, β١

)
شود فرض اگر

R = ١ − αβ٢

∫ ∞

٠
(١ + β١y)

−θ(١+β٢y)
−α−١dy.

با HPC تصادفی نمونه دو {Y١, . . . , YJ٢} و {X١, . . . , XJ١} اگر مبنا، این بر می شود. محاسبه

شوند، فرض {M,m, T٢, J٢, S١, . . . , SJ٢} و {N,n, T١, J١, R١, . . . , RJ١} به ترتیب طرح های

با: است برابر شده مشاهده داده های مبنای بر درستنمایی تابع

L(data|θ, α, β١, β٢) ∝ θJ١βJ١
١
( J١∏
i=١

(١ + β١xi)
−١)αJ٢βJ١

٢
( J٢∏
j=١

(١ + β٢yj)
−١)

× e
−θ
( J١∑

i=١
(Ri+١) log(١+β١xi)+R

∗
J١

log(١+β١T١)
)

× e
−θ
( J٢∑

j=١
(Sj+١) log(١+β٢yj)+S

∗
J٢

log(١+β٢T٢)
)
.

به فرم به ترتیب α و θ درستنمایی ماکسیمم برآوردهای بنابراین

θ̂(β١) = J١
{ J١∑
i=١

(Ri + ١) log(١ + β١xi) +R∗
J١
log(١ + β١T١)

}−١
,

α̂(β٢) = J٢
{ J٢∑
j=١

(Sj + ١) log(١ + β٢yj) + S∗
J٢
log(١ + β٢T٢)

}−١
,

خطی غیر معادلات حل از β̂٢ و β̂١ همچنین می شوند. محاسبه

J١

β١
−

J١∑
i=١

(
θ(Ri + ١) + ١

) xi
١ + β١xi

− θR∗
J١

T١

١ + β١T١
= ٠,

J١

β٢
−

J٢∑
j=١

(
α(Sj + ١) + ١

) yj
١ + β٢yj

− αS∗
J٢

T٢

١ + β٢T٢
= ٠.
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برآورد آنها، پایایی خاصیت و β٢ و β١ ،α ،θ درستنمایی ماکسیمم برآوردهای براساس می شوند. حاصل

با است برابر R

R̂ = ١ − α̂β̂٢

∫ ∞

٠
(١ + β̂١y)

−θ̂(١+β̂٢y)
−α̂−١dy. (١۴)

پیشین توزیع های با خطا، دوم توان های زيان تابع تحت R پارامتر بيزی استنباط برآورد به حال

π١
(
θ
)

∝ θa١−١e−b١θ, θ, a١, b١ > ٠,

π٢
(
α
)

∝ αa١−٢e−b٢α, α, a٢, b٢ > ٠,

π٣
(
β١
)

∝ β١
a١−٣e−b٣β١ , β١, a٣, b٣ > ٠,

π۴
(
β٢
)

∝ β٢
a۴−١e−b۴β٢ , β٢, a۴, b۴ > ٠,

صورت به به ترتيب پسين چگالی توابع توأم، پسين چگالی تابع به توجه با می شود. پرداخته

θ|β١, data ∼ Γ
(
J١ + a١, b١ + V

(
β١
))
,

α|β٢, data ∼ Γ
(
J٢ + a٢, b٢ + U

(
β٢
))
,

π
(
β١|θ, data

)
∝ β١

J١+a١−٣e−θ(V (β١)+b٣)
J١∏
i=١

١
١ + β١xi

,

π
(
β٢|α, data

)
∝ β٢

J٢+a۴−١e−α(U(β٢)+b۴)
J٢∏
j=١

١
١ + β٢yj

.

پسين احتمال چگالی توابع از تصادفی نمونه يک توليد برای می شود ملاحظه که همان طور هستند.

شود. استفاده متروپوليس-هستينگز روش از بايد π
(
β٢|α, data

)
و π

(
β١|θ, data

)
:R گیبز برآورد .٣ الگوریتم

شود. شروع
(
θ(٠), α(٠), β(٠)١, β(٠)٢

)
اوليه مقادير با -١ گام

.t = ١ شود داده قرار -٢ گام

پیشنهادی توزیع با π
(
β١|θ(t−١), data

)
تابع از β١(t) متروپوليس-هستينگز روش از استفاده با -٣ گام

شود. توليد N(β١(t−١), ١)
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پیشنهادی توزیع با π
(
β٢|α(t−١), data

)
تابع از β٢(t) متروپوليس-هستينگز روش از استفاده با -۴ گام

شود. توليد N(β٢(t−١), ١)

شود. توليد Γ
(
J١ + a١, b١ + V (β١(t−١))

)
از θ(t) -۵ گام

شود. توليد Γ
(
J٢ + a٢, b٢ + U(β٢(t−١))

)
از α(t) -۶ گام

شود. محاسبه Rt = ١−α(t)β٢(t)
∫∞

٠ (١+ β١(t)y)
−θ(t)(١+β٢(t)y)

−α(t)−١dy مقدار -٧ گام

.t = t+ ١ شود داده قرار -٨ گام

شود. تکرار مرتبه T تعداد به ٣- ٨ گام های -٩ گام

صورت به خطا دوم توان های زيان تابع تحت R پارامتر بيزی برآورد بنابراين

R̂MC =
١
T

T∑
t=١

Rt. (١۵)

از استفاده با ١٠٠
(
١ − η

)
٪ سطح در HPD اطمينان بازه يک می توان ساختار اين از استفاده با است.

نمود. ارائه (١٩٩٩) شائو و چن روش

شبيه سازی مطالعات ۵

کارلو مونت شبيه سازی روش از استفاده با ،HPC طرح های تحت بيزی، مختلف برآوردگرهای عملکرد

برآوردهای است. شده انجام MATLAB نرم افزار از استفاده با شبیه سازی مراحل کلیه می شود. بررسی

طول ميانگين برحسب بازه ای برآوردهای و (MSE) خطا دوم توان های ميانگين برحسب حاصل نقطه ای

اين در شده اند. حاصل تکرار مرتبه ٣٠٠٠ با نتايج تمامی می شوند. مقايسه هم با همگرايی درصد و بازه ها

قرار بررسی مورد مختلف سانسور طرح ٣ و شده گرفته نظر در ٠٫٩ و ٠٫٧ مقدار دو T١, T٢ برای مطالعه،

می شود: داده

R١ = . . . = Rn−١ = ٠, Rn = N − n :١ طرح

R١ = N − n, R٢ = . . . = Rn = ٠ :٢ طرح

R١ = . . . = Rn = N−n
n :٣ طرح

با برابر سوخته نقاط تعداد و T = ٣٠٠٠ با برابر تکرارها تعداد MCMC الگوریتم در که کرد توجه باید

گرفته نظر در الگوریتم این در اولیه نقاط به عنوان نامعلوم پارامترهای MLE مقادیر همچنین است. ١۵٠٠
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به صورت متفاوتی پیشین توزیع های از استفاده با بيزی استنباط آن، بر علاوه است. شده

a١ = b١ = a٢ = b٢ = a٣ = b٣ = ٠ :١ پيشين

a١ = a٢ = a٣ = ١, b١ = b٢ = b٣ = ٠٫١ :٢ پيشين

a١ = b١ = a٢ = b٢ = ٠ :٣ پيشين

a١ = a٢ = ١, b١ = b٢ = ٠٫١ :۴ پيشين

a١ = b١ = a٢ = b٢ = a٣ = b٣ = a۴ = b۴ = ٠ :۵ پيشين

a١ = a٢ = a٣ = a۴ = ١, b١ = b٢ = b٣= b۴ = ٠٫١ :۶ پيشين

است. شده بررسی

به دست برای
(
θ, α, β

)
=

(
٢, ٢٫۵, ١

)
پارامتر مقادير نامعلوم، و مشترک β پارامتر فرض با اول، حالت

و (٢) از استفاده با MLE برآوردگر MSE و اریبی مقادير شده اند. گرفته به کار شبيه سازی نتايج آوردن

آمده اند. به دست به ترتيب (٩) و (۶) از گیبز الگوریتم و ليندلی تقريب از استفاده با بيزی برآوردگرهای

١ جدول در شده، حاصل نتايج شده اند. محاسبه %٩۵ اطمينان سطح در HPD اطمينان بازه های همچنين

است. شده گزارش

به دست برای
(
θ, α, β

)
=

(
٣, ٢٫۵, ٢

)
پارامتر مقادير معلوم، و مشترک β پارامتر فرض با دوم، حالت

استفاده با MLE برآوردگر MSE و اریبی مقادير بالا، شرايط تحت شده اند. فرض شبيه سازی نتايج آوردن

آمده اند. به دست به ترتيب (١٣) و (١٢) روابط از استفاده با بيزی اطمينان بازه و بيزی برآوردگر و (١٠) از

است. شده ارائه ٢ جدول در شده، حاصل نتايج

برای
(
θ, α, β١, β٢

)
=

(
٣, ٢٫۵, ٢, ١

)
پارامتر مقادير نامعلوم، و متفاوت β٢ و β١ فرض با سوم، حالت

با MLE برآوردگر MSE و اریبی مقادير بالا، شرايط تحت شده اند. لحاظ شبيه سازی نتايج آوردن به دست

HPD اطمينان بازه های همچنين است. آمده به دست (١۵) از استفاده با بيزی برآوردگر و (١۴) از استفاده

است. شده گزارش ٣ جدول در شده، حاصل نتايج شده اند. محاسبه %٩۵ سطح در

همچنین دارند. MLE برآوردگر به نسبت بهتری عملکرد بیزی برآوردگرهای که می شود ملاحظه ،١ جدول از

متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع به ،MSE برحسب عملکرد، بهترين بیزی، برآوردگرهای بین در

نسبت گیبز روش به آمده به دست بيزی برآورد اول حالت در اين، بر علاوه .(٢ پيشين چگالی (تابع است

در عملکرد بهترين که می شود ملاحظه همچنين، است. بهتری عملکرد دارای کلی حالت در ليندلی، روش به

است متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع اساس بر HPD بازه های به مختلف، اطمينان بازه های بين

.(٢ پيشين چگالی (تابع
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در دارند. MLE برآوردگر به نسبت بهتری عملکرد بیزی برآوردگرهای که می شود ملاحظه ،٢ جدول از

است متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع به ،MSE برحسب عملکرد، بهترين بیزی، برآوردگرهای بین

به مختلف، اطمينان بازه های بين در عملکرد بهترين که می شود ملاحظه همچنين، .(۴ پيشين چگالی (تابع

.(۴ پيشين چگالی (تابع است متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع اساس بر HPD های بازه

در دارند. MLE برآوردگر به نسبت بهتری عملکرد بیزی برآوردگرهای که می شود ملاحظه ،٣ جدول از

است متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع به ،MSE برحسب عملکرد، بهترين بیزی، برآوردگرهای بین

به مختلف، اطمينان بازه های بين در عملکرد بهترين که می شود ملاحظه همچنين، .(۶ پيشين چگالی (تابع

.(۶ پيشين چگالی (تابع است متعلق گاهی بخش آ پيشين چگالی توابع اساس بر HPD بازه های

طرح های در اثربخشی نمودارهای سوم و اول حالت های در MCMC الگوریتم همگرایی بررسی برای

که می شود ملاحظه آمده اند. ٧ تا ٣ شکل های در نمودارها این از تعدادی شده اند. مطالعه مختلف سانسور

می دهند. نشان را MCMC الگوریتم همگرایی اثربخشی، نمودارهای موارد، همه در

توابع سوم حالت در و β پسین چگالی تابع اول حالت در متروپولیس-هستینگز، روش در این، بر علاوه

شکل های در متفاوت، پیشین چگالی توابع برای و مختلف سانسور طرح های در ،β٢ و β١ پسین چگالی

هستند. نرمال چگالی تابع مشابه بسیار توابع این می شود، ملاحظه که همانطور است. شده رسم ١٠ تا ٨

روش ،π(β٢|α, data) و π(β١|θ, data) ،π(β|θ, α, data) از تصادفی نمونه تولید برای بنابراین

می شود ملاحظه ٣ و ٢ ،١ جداول از است. شده برده به کار نرمال پیشنهادی توزیع با متروپولیس-هستینگز

طول و MSE مقادير ثابت، n و N برای T افزايش با همچنين و ثابت، T و N برای n افزايش با که

می يابد. افزايش پوشش درصد مقادير و يافته کاهش اطمينان بازه های



س
درتوزیعلوماک

R
............................................برآوردبیزیپارامتر

۵٢۴

نامعلوم و مشترک شکل پارامتر با شبيه سازی نتايج .١ جدول

٢ پیشین ١ پیشین

لیندلی گیبز لیندلی گیبز MLE C.S (N,n)

MSE اریبی C.P طول MSE اریبی MSE اریبی C.P طول MSE اریبی MSE اریبی

٠/٠١۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩٠٢ ٠/٣٩٢ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٧ ٠/٠٠٩ ٠/٩٠٠ ٠/۴٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ ٠/٠٢٢ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٠١۵ ٠/٠٠٨ ٠/٩٠٧ ٠/٣٩٣ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠٢١ ٠/٠٠٧ ٠/٩٠٢ ٠/۴٠۴ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠٢۶ ٠/٠٠٨ (٢, ٢) T = ٠/٧
٠/٠١٢ ٠/٠٠٩ ٠/٩٠٨ ٠/٣٩۶ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٧ ٠/٠١۴ ٠/٠١٠ ٠/٩٠٣ ٠/۴٠٢ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٨ ٠/٠٢١ ٠/٠١١ (٣, ٣)
٠/٠٣۶ ٠/٠١١ ٠/٩٠۴ ٠/٣٧٩ ٠/٠٣١ ٠/٠١١ ٠/٠۴۴ ٠/٠١٠ ٠/٩٠١ ٠/٣٨٩ ٠/٠٣١ ٠/٠٠٩ ٠/٠۵٩ ٠/٠١٣ (١, ٢)

٠/٠١٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩١۵ ٠/٣٨۶ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ ٠/٠١۵ ٠/٠٠٩ ٠/٩١۵ ٠/۴٠٢ ٠/٠٠٩ ٠/٠١١ ٠/٠٢٢ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٠١١ ٠/٠٠٧ ٠/٩١۶ ٠/٣٩٠ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ ٠/٠١۴ ٠/٠١١ ٠/٩١۵ ٠/۴٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٠١١ ٠/٠٢٢ ٠/٠١١ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٠١١ ٠/٠٠٧ ٠/٩٢٠ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٣ ٠/٠١١ ٠/٩١٨ ٠/۴٠٨ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ ٠/٠٢١ ٠/٠٠٩ (٣, ٣)
٠/٠٣١ ٠/٠١١ ٠/٩٢٠ ٠/٣٧١ ٠/٠٢۶ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣٧ ٠/٠١٠ ٠/٩١۵ ٠/٣٧٧ ٠/٠٢٧ ٠/٠٠٩ ٠/٠۵٧ ٠/٠١١ (١, ٢)

٠/٠١٣ ٠/٠١١ ٠/٩٣٠ ٠/٣٩٠ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ ٠/٠١۶ ٠/٠١٠ ٠/٩٢٩ ٠/۴٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ ٠/٠٢١ ٠/٠٠٩ (١, ١) (۶٠, ١٠)
٠/٠١٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩٢۴ ٠/٣٩١ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٧ ٠/٠١۵ ٠/٠١١ ٠/٩٢٢ ٠/۴٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٧ ٠/٠٢٣ ٠/٠٠٩ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٠١٠ ٠/٠٠٧ ٠/٩٢٢ ٠/٣٩٢ ٠/٠٠٨ ٠/٠١١ ٠/٠١٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩٢١ ٠/۴٠۶ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٩ ٠/٠١٠ (٣, ٣)
٠/٠٣٣ ٠/٠١٠ ٠/٩٣١ ٠/٣۶۶ ٠/٠٣١ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣٧ ٠/٠١٠ ٠/٩٣٠ ٠/٣٧٢ ٠/٠٣٢ ٠/٠٠٨ ٠/٠۵٧ ٠/٠١٠ (١, ٢)

٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴٢ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٧ ٠/٠١١ ٠/٩۴٠ ٠/٢٩٨ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ٢٠)
٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴٠ ٠/٢٨٧ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٧ ٠/٩٣٩ ٠/٢٩٨ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٧ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٩ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٩۴۴ ٠/٢٩٠ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴٢ ٠/٢٩٧ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ (٣, ٣)
٠/٠٢٨ ٠/٠٠٧ ٠/٩۴٠ ٠/٢۵۶ ٠/٠٢۴ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣۵ ٠/٠١٠ ٠/٩٣٩ ٠/٢۶٠ ٠/٠٢۴ ٠/٠٠٧ ٠/٠۵۵ ٠/٠٠٩ (١, ٢)

٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶۵ ٠/١۶٩ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠۵ ٠/٠١١ ٠/٩۵۵ ٠/١٧۴ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ٣٠)
٠/٠٠۴ ٠/٠١١ ٠/٩۶٠ ٠/١٧٧ ٠/٠٠٣ ٠/٠١١ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ ٠/٩۵٧ ٠/١٨١ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ ٠/٠١١ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٣ ٠/١۵۴ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ ٠/٩۵۵ ٠/١٧٠ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٧ (٣, ٣)
٠/٠١٧ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶۵ ٠/١٣٣ ٠/٠١۴ ٠/٠٠٩ ٠/٠٢۵ ٠/٠١٠ ٠/٩۵٧ ٠/١۴٨ ٠/٠٢٠ ٠/٠١١ ٠/٠۵٠ ٠/٠١٠ (١, ٢)

٠/٠٠٣ ٠/٠١٠ ٠/٩۶٨ ٠/١۴٣ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٧ ٠/٩۶٣ ٠/١۵١ ٠/٠٠٣ ٠/٠١١ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ (١, ١) (٨٠, ۴٠)
٠/٠٠٣ ٠/٠١٠ ٠/٩۶٩ ٠/١۵٠ ٠/٠٠٢ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٧ ٠/١۵۶ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٧ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٠٠٣ ٠/٠٠٧ ٠/٩۶۵ ٠/١٣٨ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٢ ٠/١٣٩ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٧ (٣, ٣)
٠/٠١۴ ٠/٠١٠ ٠/٩۶٧ ٠/١٣٢ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶٣ ٠/١۴٣ ٠/٠١٢ ٠/٠٠٩ ٠/٠۴۴ ٠/٠١١ (١, ٢)
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معلوم و مشترک شکل پارامتر با شبیه سازی نتایج .٢ جدول

۴ پیشین ٣ پیشین MLE C.S (N,n)

C.P طول MSE اریبی C.P طول MSE اریبی MSE اریبی

٠/٩٢۴ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠٧ ٠/٠١٠ ٠/٩٢٣ ٠/۴٠٧ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٩ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٩٢۵ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٩١٩ ٠/۴٠۵ ٠/٠١١ ٠/٠١٠ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٧ (٢, ٢) T = ٠/٧
٠/٩٠۵ ٠/٣٩۶ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٨ ٠/٩٠٢ ٠/۴٠٧ ٠/٠١٢ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٧ ٠/٠١٠ (٣, ٣)
٠/٩٠٣ ٠/٣٧۶ ٠/٠٢۵ ٠/٠٠٩ ٠/٩٠١ ٠/٣٧۶ ٠/٠٣٢ ٠/٠٠٩ ٠/٠۵٢ ٠/٠٠٩ (١, ٢)

٠/٩١٩ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٩١۵ ٠/۴٠۴ ٠/٠١٢ ٠/٠١٠ ٠/٠١۶ ٠/٠١٠ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٩٢۵ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٧ ٠/٩٢۴ ٠/۴٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ ٠/٠١۵ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩٣۵ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩٣۴ ٠/۴٠۶ ٠/٠١١ ٠/٠١٠ ٠/٠١۶ ٠/٠١٠ (٣, ٣)
٠/٩٢٩ ٠/٣٧٣ ٠/٠٢٠ ٠/٠١٠ ٠/٩٢۵ ٠/٣٧۴ ٠/٠٣٠ ٠/٠١٠ ٠/٠۴٨ ٠/٠٠٩ (١, ٢)

٠/٩٢۶ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٨ ٠/٩٢۴ ٠/۴٠۶ ٠/٠١١ ٠/٠٠٩ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ١٠)
٠/٩٢۵ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٧ ٠/٩٢۴ ٠/۴٠۴ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٨ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩٢۴ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٩٢٣ ٠/۴٠۵ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠١۵ ٠/٠٠٩ (٣, ٣)
٠/٩٣۴ ٠/٣٧٠ ٠/٠٣٠ ٠/٠٠٩ ٠/٩٣٣ ٠/٣٧١ ٠/٠٣٨ ٠/٠٠٨ ٠/٠۵١ ٠/٠٠٩ (١, ٢)

٠/٩۴٧ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ ٠/٩۴۴ ٠/٢٩٧ ٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ ٠/٠١١ ٠/٠٠٩ (١, ١) (۶٠, ٢٠)
٠/٩۴٨ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩۴۴ ٠/٢٩٧ ٠/٠٠۶ ٠/٠١١ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩۴۶ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠١١ ٠/٩۴٣ ٠/٢٩٧ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٠ (٣, ٣)
٠/٩۴۶ ٠/٢۶١ ٠/٠٢١ ٠/٠٠٧ ٠/٩۴۶ ٠/٢۶١ ٠/٠٣٢ ٠/٠١٠ ٠/٠۴٢ ٠/٠٠٩ (١, ٢)

٠/٩۶۴ ٠/١٧٠ ٠/٠٠۴ ٠/٠١١ ٠/٩۵٩ ٠/١٧۵ ٠/٠٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ٣٠)
٠/٩۶٩ ٠/١۶٩ ٠/٠٠٣ ٠/٠١٠ ٠/٩۶۴ ٠/١٧٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٧ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩۶۵ ٠/١٧٠ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٠ ٠/١٧٩ ٠/٠٠۵ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٧ (٣, ٣)
٠/٩۶٩ ٠/١۵۵ ٠/٠١۵ ٠/٠١٠ ٠/٩۶۶ ٠/١۶۴ ٠/٠٢٠ ٠/٠١٠ ٠/٠٣۶ ٠/٠١٠ (١, ٢)

٠/٩۶٩ ٠/١۴٩ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٨ ٠/١۵٣ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠١١ (١, ١) (٨٠, ۴٠)
٠/٩٧١ ٠/١٣٩ ٠/٠٠٢ ٠/٠١١ ٠/٩۶٩ ٠/١۵١ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۶ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩٧٠ ٠/١۴٠ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٨ ٠/١۴۵ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠١١ (٣, ٣)
٠/٩٧٠ ٠/١٣٧ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ ٠/٩۶٨ ٠/١۴٠ ٠/٠١۶ ٠/٠١١ ٠/٠٢٣ ٠/٠١١ (١, ٢)
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۵٢۶

کلی حالت در شبیه سازی نتایج .٣ جدول

۶ پیشین ۵ پیشین MLE C.S (N,n)

C.P طول MSE اریبی C.P طول MSE اریبی MSE اریبی

٠/٩٠۶ ٠/٣٧٧ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٨ ٠/٩٠ ٠/٣٩٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ ٠/٠١٢ ٠/٠١٠ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٩١٩ ٠/٣٨٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٩ ٠/٩١٧ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٢ ٠/٠٠٨ (٢, ٢) T = ٠/٧
٠/٩١٠ ٠/٣٨١ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩٠۶ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٣ ٠/٠٠٩ (٣, ٣)
٠/٩١٨ ٠/٣۶٣ ٠/٠٢۵ ٠/٠١٠ ٠/٩١٣ ٠/٣٧٣ ٠/٠٢٨ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣٩ ٠/٠١٩ (١, ٢)

٠/٩٢٩ ٠/٣٧١ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ ٠/٩٢۴ ٠/٣٩٢ ٠/٠٠٧ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٩ (١, ١) (۴٠, ١٠)
٠/٩٢٩ ٠/٣٨٢ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٨ ٠/٩١٩ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ ٠/٠١٠ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩٢٩ ٠/٣٨٠ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ ٠/٩٢٢ ٠/٣٩۴ ٠/٠٠٧ ٠/٠١٠ ٠/٠١١ ٠/٠١٠ (٣, ٣)
٠/٩٣٩ ٠/٣۴۶ ٠/٠١٧ ٠/٠٠٩ ٠/٩٣۵ ٠/٣۵٣ ٠/٠٢١ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣٠ ٠/٠١٠ (١, ٢)

٠/٩٣٩ ٠/٣٨١ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩٣٧ ٠/٣٩۵ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٨ ٠/٠١١ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ١٠)
٠/٩٣۶ ٠/٣٧٨ ٠/٠٠۵ ٠/٠١٠ ٠/٩٣۶ ٠/٣٩٣ ٠/٠٠٧ ٠/٠١٠ ٠/٠١٢ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩٢٨ ٠/٣٧٧ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩٢۶ ٠/٣٨١ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ (٣, ٣)
٠/٩٣٩ ٠/٣۶٠ ٠/٠٢٠ ٠/٠٠٩ ٠/٩١٧ ٠/٣۶٧ ٠/٠٢۵ ٠/٠٠٩ ٠/٠٣۶ ٠/٠١٢ (١, ٢)

٠/٩۴۵ ٠/٢٨۵ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴٣ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ (١, ١) (۶٠, ٢٠)
٠/٩۴٧ ٠/٢٨۴ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٨ ٠/٩۴۵ ٠/٢٨٩ ٠/٠٠۴ ٠/٠١٠ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩۴۶ ٠/٢٨٧ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴٣ ٠/٢٩٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠٨ (٣, ٣)
٠/٩۵٢ ٠/٢۵٧ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٩ ٠/٩۴۴ ٠/٢۵٨ ٠/٠٢٠ ٠/٠١٠ ٠/٠٢٨ ٠/٠١١ (١, ٢)

٠/٩۶۵ ٠/١٨١ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٩۵٧ ٠/٢٠٩ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ (١, ١) (۶٠, ٣٠)
٠/٩۶٩ ٠/١٧٩ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶٠ ٠/٢١١ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۶ ٠/٠٠٩ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩۶۶ ٠/١٨٢ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٩ ٠/٩۵۵ ٠/٢٠٢ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٩ (٣, ٣)
٠/٩۶٧ ٠/١٧١ ٠/٠١٣ ٠/٠١٠ ٠/٩۵٨ ٠/١٩٣ ٠/٠١۶ ٠/٠٠٨ ٠/٠٢٠ ٠/٠١١ (١, ٢)

٠/٩۶٨ ٠/١٣٨ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶۶ ٠/١۵۵ ٠/٠٠٣ ٠/٠١٠ ٠/٠٠۴ ٠/٠٠٩ (١, ١) (٨٠, ۴٠)
٠/٩٧٠ ٠/١٣٢ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶٧ ٠/١۵٨ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٠٠۴ ٠/٠١٠ (٢, ٢) T = ٠/٩
٠/٩۶٩ ٠/١۴٠ ٠/٠٠٢ ٠/٠٠٨ ٠/٩۶٨ ٠/١۶۵ ٠/٠٠٣ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠۵ ٠/٠٠٨ (٣, ٣)
٠/٩۶٩ ٠/١٣٠ ٠/٠٠٩ ٠/٠٠٩ ٠/٩۶۶ ٠/١۵٠ ٠/٠١١ ٠/٠١٠ ٠/٠١۵ ٠/٠١٣ (١, ٢)
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(ب) (الف)

(N,n, T ) = ب- ،(٣, ٣) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۴٠, ١٠, ٠/٩) الف- اول حالت در اثربخشی نمودار .۴ شکل
(١, ٢) سانسور طرح و (۴٠, ١٠, ٠/٧)

(ب) (الف)

(N,n, T ) = ب- ،(٢, ٣) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۶٠, ٢٠, ٠/٩) الف- اول حالت در اثربخشی نمودار .۵ شکل
(١, ٢) سانسور طرح و (۶٠, ٢٠, ٠/٧)

واقعی داده تحلیل ۶

افرون در بار اولین و می برند رنج سرطان بیماری از که هستند گروه دو به مربوط بخش این این داده های

است بیمار ۵١ بقای زمان اول گروه شده اند. مطالعه (٢٠١٩) همکاران و یاداو توسط اخیراً و بیان (١٩٨٨)

شیمی و رادیوتراپی از ترکیبی با که است بیمار ۴۴ بقای زمان دوم گروه و می شوند درمان رادیوتراپی با که

هر برتری احتمال می تواند R = P (X < Y ) که گرفت نتیجه می توان بنابراین می شوند. مداوا درمانی

ابتدا حال شده اند. گزارش ۴ جدول در داده ها دهد. نشان یکدیگر به نسبت را درمان روش دو این از یک
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(ب) (الف)

(N,n, T ) = ب- ،(٢, ٢) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۴٠, ١٠, ٠/٩) الف- اول حالت در اثربخشی نمودار .۶ شکل
(١, ١) سانسور طرح و (۴٠, ٢٠, ٠/٧)

(ب) (الف)

(N,n, T ) = ب- ،(٣, ٣) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۶٠, ٢٠, ٠/٧) الف- اول حالت در اثربخشی نمودار .٧ شکل
(٢, ٣) سانسور طرح و (۶٠, ١٠, ٠/٩)

توزیع باید منظور این برای که است، مناسب داده ها این تحلیل برای لوماکس توزیع که کرد بررسی باید

و کلموگروف-اسمیرنوف آماره ،(X) اول داده های مجموعه برای داد. برازش داد ه ها به جداگانه به طور را

آماره ،(Y ) دوم داده های مجموعه برای همچنین .٠/۶٧٧۵ و ٠/٠٩٧٨ با است برابر به ترتیب p-مقدار

در p-مقدارها به توجه با .٠/٣٨٩٩ و ٠/١٢٣٢ با است برابر به ترتیب p-مقدار و کلموگروف-اسمیرنوف

نمودار ،١١ شکل در داده هاست. برای مناسبی برازش لوماکس توزیع که می شود ملاحظه حالت، دو هر

است. آمده Y و X داده های مجموعه دو هر برای احتمال-احتمال

است: شده بررسی Y و X داده های برای پیوندی فزاینده سانسور طرح دو

.T = ١٠٠ و [١∗١۴, ١∗٠۶] :Y برای ،[٢١∗١, ٠٩] :X برای ،١ طرح
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(ب) (الف)

١ پیشین ب- ،٢ پیشین الف- (١, ٢) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۶٠, ١٠, ٠/٧) برای β پسین چگالی تابع .٨ شکل

(ب) (الف)

۶ پیشین ب- ،۵ پیشین الف- (٢, ٢) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۴٠, ٢٠, ٠/٩) برای β١ پسین چگالی تابع .٩ شکل

(ب) (الف)

۵ پیشین ب- ،۶ پیشین الف- (٢, ٣) سانسور طرح و (N,n, T ) = (۴٠, ١٠, ٠/٧) برای β٢ پسین چگالی تابع .١٠ شکل
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واقعی داده های .۴ جدول
۴٢/٢٨ ۴٢ ۴١/۵۵ ٣۴ ٢٢/٧ ١۶/١ ١۴/۴٨ ١٠/۴٢ ٧ ۶/۵٣

١٢٩ ١١٢ ١٠٨ ٩١ ٨۴ ٨٣ ۶۴ ۶٣ ۵٣/۶٢ ۴٩/٩
١۶٠ ١۵٧ ١۵۴ ١۴٩ ١۴۶ ١۴٠ ١۴٠ ١٣٩ ١٣٣ ١٣٣ X
٢٧٧ ٢٧٣ ٢۴٨ ٢۴١ ٢٢۵ ٢١٨ ١٧۶ ١٧٣ ١۶۵ ١۶٠
١١۴۶ ١١٠١ ۵٩۴ ۵٨٣ ۵٢٣ ۴۴٠ ۴٢٠ ۴١٧ ۴٠۵ ٢٩٧

١۴١٧

۵٨/٣۶ ۵۵/۴۶ ۴٧/٣٨ ۴١/٣۵ ٣٧ ٣١/٩٨ ٢۵/٨٧ ٢٣/٧۴ ٢٣/۵۶ ١٢/٢٠
١١٠ ٩۴ ٩٢ ٨۴ ۴٣ ٨١ ٧۴/۴٧ ٧٨/٢۶ ۶٨/۴۶ ۶٣/۴٧
١٧٣ ١۵٩ ١۵۵ ١۴۶ ١۴٠ ١٣٣ ١٣٠ ١٢٧ ١١٩ ١١٢ Y
۵١٩ ۴۶٩ ۴٣٢ ٣٣٩ ٣١٩ ٢٨١ ٢۴٩ ٢٠٩ ١٩۴ ١٧٩

١٧٧٩ ٨١٧ ٧٣۵ ۶٣٣

(ب) (الف)

Y ب- ،X الف- برای احتمال-احتمال نمودار .١١ شکل

.T = ٢٠٠ و [١٢∗٢, ٨∗٠] :Y برای ،[١∗٢۵, ١, ٠۴] :X برای ،٢ طرح

مقادیر ،٢ و ١ سانسور طرح کامل، داده های برای است، نامعلوم و مشترک β پارامتر وقتی اول، حالت در

a١ = b١ = a٢ = b٢ = a٣ = b٣ = ٠ یعنی ناآگاهنده، پیشین توزیع تحت ،R پارامتر برآوردگرهای

حالت در همچنین آمده اند. به دست HPD اطمینان بازه های و شده محاسبه MCMC و لیندلی به روش

مقادیر ،٢ و ١ سانسور طرح کامل، داده های برای هستند، نامعلوم و غیرمشترک پارامترها تمام وقتی کلی،

a١ = b١ = a٢ = b٢ = a٣ = b٣ = یعنی ناآگاهنده، پیشین توزیع تحت ،R پارامتر برآوردگرهای

جدول در نتایج آمده اند. به دست HPD اطمینان بازه های و شده محاسبه MCMC به روش a۴ = b۴ = ٠

داده های در HPD اطمینان بازه های که می شود ملاحظه سانسور، طرح دو مقایسه از است. شده گزارش ۵

می باشند. طول بزرگترین دارای ٢ سانسور طرح در و طول کوچکترین دارای کامل
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واقعی داده های در نتایج .۵ جدول

کلی حالت اول حالت

HPD گیبز MLE HPD لیندلی گیبز MLE طرح

(٠/٣٧٣, ٠/۶۵٢) ٠/۴٨٩ ٠/۴٨١ (٠/۴٠۶, ٠/۶٣۵) ٠/۵٢٣ ٠/۵١۶ ٠/۵١٩ کامل
(٠/٣۵١, ٠/۶٨٨) ٠/۴٨٢ ٠/۴٨١ (٠/٣٨٣, ٠/۶۶٢) ٠/۵٢١ ٠/۵١٣ ٠/۵١٣ ١
(٠/٣٢٨, ٠/٧٠٧) ٠/۵١٣ ٠/۵١٨ (٠/٣٣۶, ٠/٧٢٢) ٠/۵۴۴ ٠/۵٣٧ ٠/۵٣١ ٢

نتیجه گیری و بحث

لوماکس توزيع دارای مقاومت و تنش متغيرهای زمانی که پيوندی، فزاينده سانسور تحت مقاله، اين در

مختلف حالت سه در مسئله حقيقت در است. آمده به دست R اطمينان قابليت پارامتر بيزی برآورد هستند،

Y ∼ Lo
(
α, β

)
Xو ∼ Lo

(
θ, β

)
وقتی که ،R بيزی بازه ای و نقطه ای برآورد اول، است. شده بررسی

و ليندلی تقريبی روش دو به برآورد، اين نیست، بسته فرم دارای بيزی برآورد چون حالت اين در است.

سطح در HPD اطمينان بازه يک گیبز الگوریتم روش از استفاده با همچنين است. شده محاسبه گیبز

برآورد است، معلوم β مشترک پارامتر وقتی که دوم، حالت در است. آمده به دست R پارامتر برای %٩۵

و X ∼ Lo
(
θ, β١

)
وقتی که سوم، حالت در می آید. به دست بيزی اطمينان بازه همچنين و بيزی دقيق

است. شده محاسبه گیبز روش با HPD اطمينان بازه و بيزی تقريبی برآورد است، Y ∼ Lo
(
α, β٢

)
ماکسیمم برآوردگرهای به نسبت بهتری عملکرد بیز برآوردگرهای که است آن بیانگر شبیه سازی، نتایج

گاهی بخش آ پیشین چگالی توابع به عملکرد بهترین بیز، برآوردگرهای بین در همچنین دارند. درستنمایی

مقایسه دارد. بهتری عملکرد لیندلی، تقریبی روش به نسبت گیبز تقریبی روش این بر علاوه است. متعلق

است بخش گاهی آ پیشین چگالی توابع به متعلق عملکرد بهترین که می دهد نشان نیز اطمینان بازه های

بیشتری پوشش درصد و کوتاهتر طول دارای پیشین، چگالی توابع این در شده محاسبه بازه های به طوریکه

مقادیر شده، سانسور داده های تعداد کاهش با که می شود مشاهده شبیه سازی، نتایج از همچنین، هستند.

می یابد. افزایش حالت ها تمامی در پوشش درصد مقادیر و یافته کاهش اطمینان بازه های طول و  MSE

تشکر و تقدیر

کیفیت بهبود در خود ارزشمند نظرات با که مجله محترم سردبیر و ویراستار مقاله، داوران از نویسندگان

سپاسگزارند. داشته اند، مهمی نقش مقاله
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Abstract: The Bayesian estimation of the stress-strength parameter in Lo-
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in three cases. First, assuming the stress and strength are two random vari-
ables with a common scale and different shape parameters. The Bayesian
estimations of these parameters are approximated by Lindley method and
the Gibbs algorithm. Second, assuming the scale parameter is known, the
exact Bayes estimation of the stress-strength parameter is obtained. Third,
assuming all parameters are unknown, the Bayesian estimation of the stress-
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