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定时截尾的Weibull分布双参数近似估计
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摘要: � 利用纠偏思想, 讨论定时截尾情形下W eibull分布的双参数的近似估计,并进行 M o nte�Ca rlo 数值模

拟试验.从模拟实验结果与 Sirv anci提出的方法的模拟结果相比可以看出,纠偏法有时偏差较大, 有时偏差较

小.当产品数 n 比较大时, 参数估计的精度还是令人满意的. 分析表明,所给出的两参数估计方法是可行的.
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在可靠性寿命试验中,人们经常采用定时或定数截尾试验. 当产品寿命服从 Weibull分布时,在定

数截尾情况下, 已有比较完善的结果.定时截尾时,由于失效产品个数具有随机性,因此给统计分析带来

很大难度.本文利用纠偏的思想,构造一个新的统计量,给出参数的一种近似估计.

1 � 单参数指数尺度参数的估计

若 T 服从 W ( m, �) ,它的分布函数为 F( t)= 1- exp{- (
t
� )

m
} , t�0. 其中, m 为形状参数, m> 0; �

为刻度参数, �> 0� 易知, W = (
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)
m 服从标准指数分布[ 1]

.

若 T 服从单参数指数分布,其密度函数形式 [ 2]
f ( t ) = 1

�
e-

t
� , t �0.记定时截尾时间为   , 在( 0,   ]

时间内,产品的失效率为 p , A = ( T <   ) , I A ( !)为产品在(0,   ]内失效的示性函数(简记 I ) ,即
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则 E[ ( T -   ) I ] = E [ T   ] -   p , 其中 E(TI ) = ∀
  

0

t
�

e-
t
�dt = -   + �p +   p . 由式(1)可得,   = - �#

ln(1- p ) ,即有 E[ ( T -   ) I ] = -   + �p= �ph( p )� 其中, h( p ) = 1+
1
p

ln(1- p ) . 现从分布密度函数形

成中抽取 n个产品做试验,其失效时间分别为 t 1 , ∃, t n , 由矩估计的思想, 我们可用统计量
1
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  ) I i 无偏估计. 故可令
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( t i -   ) I i = �ph( p ) .

2 � Weibull分布两参数的近似估计

现从分布函数中取 n个产品同时参加定时截尾试验,其失效时间分别为 t1 , ∃, tn ,截尾时间设为  ,

而(
t1
�
)
m
, ∃, (

t n
�
)
m
, (

 
�
)
m 分别为服从标准指数分布的n 个产品相应的失效时间及截尾时间� 故当 �=
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1时, 可得到
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) I i = ph( p ) .我们用 r 记在( 0,  ]时间内的失效产品数,如果 r 选取合

理的话,在(0,  ]内就有一定比例的产品失效.从而我们可用失效率
r
n
来估计失效概率 p , 这样就可以得

到 �, m的第 1个估计式为
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当 r= 0时, 在( 0,  ]内无产品失效, 则
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n ,我们可以将 G( p )视为修偏因子.而在Weibull分布中有如下结论[ 4]
:

若 t1 , ∃, t n 服从渐进Weibull( m, �)分布, 则(1) t ( 1)服从Weibull (m ,
�

n
1
m
)分布, E ( t ( 1) ) = �#(1+ 1

m
) ;

(2) 当 n& + ∋ 时, 有| t( 1) - E( t ( 1) ) | & 0(渐进估计) .其中, t( 1)为样本的最小次序统计量. 联立式(4)可

得,一个估计式 t ( 1) = �#(1+
1
m
)和
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G ( p ) ph( p ) .这两方程形式很复杂,没有显式解,

但利用数值解法,并借助于计算机总可解出 m 及�的估计值m 及!�.

3 � Monte�Carlo模拟

本文作了大量的 Monte�Carlo 模拟实验,结果表明, 上述两方程组的解存在且唯一.部分模拟结果

与文[ 2]方法的模拟结果比较, 如表1所示. 表1中, ∃m, ∃�分别为m , �的偏差. n= 20. 在1~ 10组中
表 1� 纠编法与文[ 2]方法模拟结果比较

T ab. 1 � Co mparatio n o f the simulatio n g iv en the modifing and the thesls

序号 r
纠 偏 法

� � m � � �

∃m

� � 纠偏法 � � 文[ 2]的方法

∃�

� � 纠偏法 � � 文[ 2]的方法

1 14 1. 033 6 1. 224 6 0. 033 6 0. 021 3 0. 224 6 0. 125 6

2 15 0. 910 7 1. 014 3 - 0. 089 3 0. 010 3 0. 014 3 - 0. 001 7

3 15 1. 045 0 1. 156 1 0. 045 0 - 0. 876 0 0. 156 1 0. 138 5

4 15 1. 037 4 1. 105 3 0. 037 4 0. 012 6 0. 105 3 - 0. 0284

5 12 0. 840 7 0. 835 4 - 0. 159 3 0. 143 2 - 0. 164 6 0. 132 6

6 13 0. 854 6 0. 937 5 - 0. 145 4 - 0. 126 8 - 0. 062 5 0. 052 1

7 16 1. 211 9 1. 304 6 0. 211 9 0. 314 5 0. 304 6 0. 216 8

8 10 0. 630 0 0. 751 0 - 0. 369 1 0. 014 5 - 0. 249 0 0. 118 7

9 11 0. 809 3 0. 784 1 - 0. 190 7 0. 145 2 - 0. 215 9 0. 213 6
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续表

Co nt inued table

序号 r
纠 偏 法

� � m � � �

∃m

� � 纠偏法 � � 文[ 2]的方法

∃�

� � 纠偏法 � � 文[ 2]的方法

10 14 1. 077 6 1. 042 1 0. 077 6 - 0. 012 3 0. 042 1 - 0. 203 1

11 15 1. 874 1 9. 614 0 - 0. 125 9 0. 148 9 0. 386 0 0. 254 1

12 15 1. 884 3 9. 443 2 - 0. 115 7 0. 194 2 - 0. 556 8 0. 110 2

13 11 2. 075 5 10. 001 2 0. 075 5 0. 082 0 0. 001 2 0. 002 6

14 12 1. 954 3 9. 887 6 0. 045 7 0. 032 0 - 0. 112 4 0. 014 9

15 13 2. 161 0 9. 457 8 0. 161 0 - 0. 025 9 - 0. 542 2 0. 216 2

16 13 1. 872 0 9. 734 2 - 0. 128 0 0. 0149 5 - 0. 265 8 0. 256 8

17 12 1. 757 1 9. 876 5 - 0. 242 9 - 0. 021 4 - 0. 123 5 0. 342 6

18 14 2. 081 2 8. 433 8 0. 081 2 - 0. 001 2 - 1. 566 2 0. 325 4

19 11 2. 045 9 9. 921 9 0. 045 9 0. 548 7 - 0. 078 1 - 0. 015 3

20 14 1. 855 4 10. 054 6 0. 144 6 0. 012 8 0. 054 6 0. 079 5

21 13 0. 251 4 0. 451 3 0. 001 4 0. 015 2 - 0. 048 7 0. 012 4

22 13 0. 267 7 0. 478 2 0. 017 7 0. 115 8 - 0. 021 8 0. 149 1

23 16 0. 202 8 0. 503 4 - 0. 047 2 0. 015 6 0. 003 4 0. 120 6

24 15 0. 235 9 0. 481 8 - 0. 014 1 0. 214 0 - 0. 019 2 - 0. 015 1

25 11 0. 260 1 0. 517 0 0. 009 9 0. 016 2 0. 017 0 - 0. 113 2

26 12 0. 249 7 0. 513 4 - 0. 000 3 0. 015 2 0. 013 4 0. 568 1

27 14 0. 243 7 0. 486 7 - 0. 056 3 0. 011 8 - 0. 013 3 0. 210 6

28 15 0. 237 5 0. 494 3 - 0. 012 5 - 0. 021 5 - 0. 005 7 0. 104 2

29 13 0. 250 2 0. 501 5 0. 000 2 - 0. 016 4 0. 001 5 0. 004 3

30 11 0. 251 2 0. 480 7 0. 001 2 - 0. 002 7 - 0. 019 3 0. 116 7

取m= 1. 0, �= 1. 0,  = 1. 2; 在 11~ 20组中取m= 2. 0, �= 10,  = 10;在 21~ 30组中取 m= 0. 25, �=

0. 5,  = 10.从表 1可看出,与文[ 2]所述方法的结果相比,纠偏法有时偏差较大, 有时偏差较小.当 n比

较大时,参数估计的精度还是令人满意的.因此,这种利用纠偏的思想求出参数的估计的方法是可行的.
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Approximate Parameter Estimation of Weibull Distribution

under Type�I Censoring Sample

T IAN T ing

( S chool of M athemat ics Science, Hu aqiao U nivers ity, Quanzh ou 362021, China)

Abstract: � A ppr ox imate pa rameter estimation is pr ov ided and the M ante�Car lo simulation is done for t wo par amet ers

Weibull distributio n under type�I censoring by the tho ug ht o f modify ing. It is sho wn by comparing o ur simulation with the

simulatio n pr ovided by Sirv anci: T he dev iation so metimes is larg e and so metimes is small. Ho wever , the pr ecision of the

par ameter estimation under a lar ge amount o f samples is all r ight. I t is also show n by the analysis that the estimation

met ho d w ith tw o parameter s is suitable.

Keywords: � W eibull distr ibut ion; t ype�I censor ing; no rmal ex ponent ial distr ibution; approx imate estimat ion
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