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SVAZEK 4 (1959) ' APLIKACE MATEMATIKY CisLo 4

SKUPINOVE TESTY STATISTICKYCH HYPOTEZ
PODLE DVOU KONTROLNICH MEZI

ZDENEK REZNY

(Doslo dne 5. za¥{ 1958.) DT :330.655

V élanku jsou popsdny testy nulovych hypotéz o parametrech
zékladniho souboru, zaloZené na t¥idéni vybérovych hodnot podle |
dvou tzv. kontrolnich mezi do ti{ intervalit. Je odvozena asympto-
tickd relativni vydatnost téchto testl a uvedeny nékteré jejich
aplikace.

1. UVOD

V aplikacich statistickych testi v praxi primyslovych technickych kontrol
a vyzkumu maji stile rostouci vyznam testy, které jsou jednoduché a snadno
proveditelné. Davody toho jsou ruzné. Nékdy napi. nenf hospodarné provadét
piesnd méfeni na viech prveich vybéru, v jinych pfipadech to ani neni moZné.
Kromé toho vypodet vybérovych charakteristik pro nejvydatnéjsi test vede
zpravidla k neimérnému zatiZeni pracovnika v provozu popt. ke zdrazeni
konstrukee ptistroje, slouziciho k mechanisaci statistického testu apod.

V r. 1948 upozornil W. L. STEVENS ve své praci [1] na jednoduchy test, jejz
Ize popsat takto:

Necht ndhodna proménna X ma distribuéni funkei, kterd zavisi pravé na
dvou parametrech (charakterizujicich polohu a rozptyl), o nichz mame testo-
vat urdité nulové hypotézy. K tomu téelu uréime piredem dvé hodnoty x;, > x,
(lezici obé ve variaénim oboru ndhodné proménné X) a u ndhodného vybéru
stanoveného rozsahu n zjistujeme nikoli jednotlivé vybérové hodnoty, nybrz
pouze

z+(x;) ... potet vybérovych hodnot vétéich nez z, ,

z—(x,) ... potet vybérovych hodnot mengich nez z, ,
takie zbytek n — z4(z,) — z-(x,) je polet vybérovych hodnot lezicich v inter-
valu {x,, z,); hodnoty x,, x, budeme nazyvat kontrolnimi mezemi. Test nulové
hypotézy o parametru polohy se pak provede pomoci vhodné linedrni kom-
binace

Uay, ag; @1, 2,5) = ,2+(%y) F a2 () (L)
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a test nulové hypotézy o parametru rozptylu pomoci jiné linedrni kombinace
téhoz tvaru s jinou dvojicl koeficientt «y, a,.

V préici [1] je nejprve ilustrovana vysokd vydatnost odhadé obou parametra
pomoei uvedenych vybérovych charakteristik na ptikladech nékolika zaklad-
nich souborfi (normdlntho, cauchyovského a I"rozdéleni). Kromé toho jsou
v [1], odst. 9.1 odvozeny vzorce pro optimalni volbu koeficientl a,, @,, jsou-li
dany kontrolnf meze x,, x,. Ze zjidténych vlastnosti odhadt &ini autor zavéry
i o asymptotické vydatnosti lest@; pro malé rozsahy vybéri ukazuje na pii-
kladé ([1], obr. 6), Ze test nulové hypotézy o priméru u normalniho zdklad-
niho souboru pomocf vhodné linedrni kombinace (1) pii rozsahu vybéru » = 10
mé prakticky tutéi silofunkei jako test pomoei vybérového priméru z pii
rozsahu vybéru n = 8.

Na Stevensovu praci [1] pak navazal u nds dalsi vyzkum tohoto testu, ktery
nazveme skupinovym, se zfetelem na aplikace ve statistické kontrole jakosti
[2] a v mechanisaci této kontroly [3]; konstrukee zafizeni pro mechanisaci
statistické regulace touto metodou je popsano v pracich [6] a [7].

Hlavnim obsahem nasledujicich odstavet je odvozeni takovych kontrolnich
mezi @, x, a koeficientd «,, a,, pii nichz je dosaZeno maximalni asymptotické
vydatnosti. Na piisludném misté (odst. 3) ukazeme shody a rozdily s vysledky
Stevensovymi.

2. VYBEROVA CHARAKTERISTIKA SKUPINOVEHO TESTU,
JEJI MOMENTY A RELATIVNI ASYMPTOTICKA VYDATNOST

Necht nahodnd proménna X ma digtribuéni funkei F(x; @) a necht je ddna
étvelice realnych &isel a,, ay, 24, ¥y (Jay] + >0, z; > 2,) a rozsah vy-
béru n. Zavedeme dalsi naihodné proménné

y

Z(x,) ... podet vybérovych hodnot x > x,,
Z(x,) ... pocet vybérovych hodnot x <Z x,,

a jejich linearni kombinaci

Liay, ag; @y, 2) = ayZii(2y) + ayZ(x,) - (2)
Pro zvlddtni piipady linedrni kombinace (2), kdy je a, = |a,| = 1, zavadime
nazvy a oznadeni soulet
) Zxy, 3,) = Z4(xy) + Z—(x,) (3)
a rozdil
Rz, @) = Z(,) — Z(,) - (4)

Oznadme dile p. a p.. pravdépodobnosti, Ze jednotliva vybrana hodnota
ndhodné proménné X bude vét¥{ nez x, resp. mensi nez z,; je tedy

Py =P{X >} —1— F(z,; 0), (5)
p- = P{X < 2} = F(z, — 0; 0). (6)



Néahodna proménnd (2) md sttedni hodnotu

E[ L0y, a5; 24, 23)] = n(ayps -+ 2P-) (7)
a rozptyl .

o[ L(ty, ag; 2y, 2,)] = nlafpi(l — pi) — 2a,8,p+P- + azp-(1 — p2)],  (8)
pridem? py a p- jsou dany vztahy (5) a (6). Vztahy (7) a (8) lze snadno odvodit
pomoci rozkladu ndhodné proménné (2) na soucet n mnezavisiych a stejné
rozdélenych ndhodnych proménnych, z nichZ kazdé nabyva pouze tif hodnot:
@, s pravdépodobnosti p,, @, s pravdépodobnosti p- a 0 s pravdépodobnosti
L py —p-.

Podle véty Pitmanovy je za jistych pfedpoklad?) (viz [4]) relativni asym-
ptotickd vydatnost vybérové charakteristiky Y, vzhledem k vybérové cha-
rakteristice Y, pro test hypotézy @ = 6, dana vztahem

r . eo(Y,) )
ee(Y,,Y,) = lim —==, 9
@( 1 2) . G@(Yz) ( )

kde je

d 2
== EJ
eol¥) = ~———[d‘9 ( )l . (10)
a*(Y)  fo-e,
Pitmanova véta umoznuje zejména: 1. urc¢it podle vztahu (9) relativni asympto-
tickou vydatnost dvou linearnich kombinaci (2) s riznymi étveticemi (a,, a,,
Xy, X,), 2. nalézt asymptoticky nejvydatnéjsi linedrni kombinaci (2), tj. ta-
kovou &tvefici (aq, aq, &y, T,), pro kterou nabyvd funkce eg|L{ay, ay, &, )]
maximalni hodnoty, a 3. nékdy téz urdit podle vztahu (9) relativni asympto-
tickou vydatnost libovolné linearni kombinace (2) vzhledem k nejvydatnéjsi
vybérové charakteristice.
Definici linedrni kombinace (2) lze jesté zjednodusit. Dvé vybérové charak-
teristiky ¥, a Y,, vdzané linedrnim vztahem Y, = kY, -+ ¢ (k a ¢ jsou kon-
stanty vzhledem k testovanému parametru @), jsou zfejmé vzhledem k testu

1) Predpoklddejme, Ze podle hypotézy maji jednotlivd pozorovan{ distribucni
funkei F(x; 0,) a podle alternativy distribuéni funkei F(x; 6,), pricemz 6, -» 6, pii
n — oo. Potom, pii platnosti alternativy, testova statistika (2) bude soudtem n ne-
zdvislych a stejné rozdélenych ndhodnych proménnych, z nichZ kaZdd nabyvd pouze
t¥{ hodnot: ¢, s pravdépodobnosti p.(60),), a, s pravdépodobnosti p_(0,) a 0 s pravdé-
podobnosti 1 — p,(60,) — p_(0,). Pitinanova véta piedevsim plredpokladd, Ze roz-
doleni testové statistiky je asymptoticky normélni pti platnosti alternativy (kterd se
méni v zdvislosti na »)..Aby tato podminka byla splnéna, stadi, jak se lzo plesvédéit
napt. pomoci{ Ljapunovova kritéria, aby p.(0,)— p. (0,), p_(6,)— p_(0,) a aby
0<p.(6) <1, 0<p (6) < 1. Potom je splnéna i dal$i podminka Pitmanovy
véty, spoéivajici v tom, Ze podil rozptyla testové statistiky pfi platnosti hypotézy
a alternativy konverguje pii n — @ k jedné. Déle je zapotiebi, aby podminénd stiedni
hodnota testové statistiky jakoZto funkce parametru @ méla derivaci riiznou od nuly,
coz hude v prikladech, které budeme v dalsim uvaZovat, zfejmé splnéno.
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hypotézy @ = O, ekvivalentni. Zna¢me takovy linedrni vztah ~. Z (10) pak
plyne

(Y~ Yol = [eg(Y,) = (Y 5)] . (11)
Mezi ndhodnymi proménnymi (2) plati ekvivalence
Liay, ag; 1, %3) ~ L(ka,, kay; x,, v,) (b % 0) (12)
a odtud pii a; %= 0
L{ay, Gg; @y, 2,) ~ L( 1, %f @y, xg) (13)

a pfi a, = 0 pro viechna a, (+ 0)
L0, ag; &, x,) ~ Z_(x,) . (14)

Abychom sjednotili p¥ipady (13) a (14), pouzijeme vztahu (12), podle néhoz
plati pro a £ 0

. | :
L(—CZ , Ly, xz) ~ L1, a; xy, x,) . (15)

Limitnim pfechodem pro ¢ — -}- o nebo a -~ — oo ziskdme z (15)
L0, ag; @y, y) ~ L(1, + 00; 2, 2,) - (16)

Proto budeme v linedrni kombinaci (2) vidy predpokladat konstantni
koeficient a, = 1, ktery jiz nemusime v oznaceni uvadét. Budeme tedy uva-
Zovat ndhodnou proménnou

L(CL, 1, xz) = Z—I*('T]) ’F a‘Z‘“(xZ) > (17)

piiéemz pro nevlastni hodnoty @ = 4 oo se definice (17) nahrazuje ekvi-
valenci
L{4- o5 @y, @) ~ L(— o0; 2y, ) ~ Z-(2) . (17a)

Podle (7) a (8) ma ndhodna proménnd (17) sttedni hodnotu a rozptyl
E[L(; 7,, 2,)] = n(ps + pa), (18)
o[ L(a; xy, @,)] = n[p+(1 — py) — 2pip-a + p-(1 — p-)a®]. (19)
Z (10), (18) a (19) pak plyne

; n(p, + p'a) .
eo|L{a; 2y, 2,)] = —; . M - . 20
ol (% 2, 2] Pl —p)—2p.pa-+p (1 —p)ale-e, #0)

Snano overime, Ze v souhlasu s (11) a (17a) plati

hm eg[L(a; 2y, 2)] = eg[Z-(w,)] - (21)
P pevnych hodnotich x,, 2, takovych, Zze je 0 < p, < 1 (a oviem p:.
-+ p- < 1), nabyvéd vyraz (20) jako funkce a pravé dvou extrémnich hodnot:
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minimalni hodnoty (rovné nule) pro e = ¢¢y a maximilni pro a = ay.x,0,
kde je

1

0,6 = — %F ; (22)
_le-0,
Aoz, 0 = Py E—l’: + p:(Lj,piﬁ)I . (23)
mEE T pl (L - )+ pipie-a

Rozkladu nahodné proménné (2), zminéného vyfe (v textu za vztahem
(8)), 1ze pouzit k vypodtu distribuéni funkce ndhodné proménné (2) resp. (17)
a tim i ke stanoveni kritickych hodnot I, I, (I, < ly). Kriticky ohor je pak
vymezen nerovnostmi L{a; x;, x,) = l,; nebo L{a; x;, z,) = I,

3. SKUPINOVE TESTY PARAMETRU NORMALNIHO ROZDRELENT

Normalné rozdélena nihodna proménnad X mé distribuén{ funkei @(x; u, o),
ktera zavisi na priméru u (parametru polohy) a smérodatné odchylce o (pa-
rametru rozptylu). PouZijeme-li béZzného oznadeni

B(z) = (3 0, 1) :V;;fe T, (24)
pla) = '(x) = T;T:e 7, (25)

pak plati
D(z; u, 0) = D ("”’iav“) (26)

a dale podle (5) a (6)

p_ o= @(xz, ", o) = [0/ (gi&iﬂ_) R .

Budeme vysetfovat asymptotickou vydatnost linearnich kombinaci (17)
vzhledem k testdm nulovych hypotéz o parametrech p a ¢. Budeme proto
uvazovat tyto nulové hypotézy: 1. Hy = p == u,, piitemi predpokladiame
znamou hodnotu druhého parametru o, kterou oznadime gy, a £. H, =0 = g,
za predpokladu zndmé hodnoty parametru u, kterou oznadime u,. Pro jedno-
duchost vypoéta zavedeme takovou linearni transformaci nahodné proménné
X, aby v obou p¥ipadech bylo u, = 0, o, = 1. Tato transformace nema vliv
na hodnoty relativnich asymptotickych vydatnosti linearnich kombinaci (17)
vzhledem k nejvydatnéjdim vybérovym charakteristikdm, ani na hodnoty
koeficientu a, ale jen na hodnpty kontrolnich mezi x;,. Stru¢néji feceno
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linedrni kombinace L(a; %y, z,) prechazi pii zpétné transformaci v linearni
kombinaci L(a; uy -+ @10y, 1ty + ,0,).

V daldim budeme psat zkracené ¢,, @, misto ¢(x;), P(x;) (1 = 1, 2).

a) Hypotéza u = 0 (za pedpokladu ¢ = 1).

Distribuéni funkce ndhodné proménné X je ddna vztahem (26), v némz
nutno klast ¢ = 1. Z (27) plyne

pe=1— Bla, —-p), p.— D, — p) (28)
a odtud dale ‘
p”,u’"o =1- q)l > p*'/t*(] - (])2 3

4 ’ (29)
. Pilp-o = 15 P lpmo = = @a
a podle (22),( 23) a (20)
P1
a’O./J = T
Pa (30)
g — 1 1P = Py
ax,u @, (1 — Dy) — @o(1 — By)’
n(p; — @,a)?
e l(a; 2y, 25)] = - (71— ps0) . (31

¢1(1J* D,) — 20)2(1 — D) a + Dy(1 — @,) a?

Z (30) a (31) plynou piimym vypoétem tyto vysledky:

A. Asymptoticky nejvydatngjil linedrni kombinace pro test praméru u je
(v zavedenych zde soufadnicich) L(—1; 0,612, —0,612), tj. rozdil [viz (4)] pii
soumérnych kontrolnich mezich x,,, = - 0,612.

B. P¥i dané hodnoté jedné kontrolnf meze je asymptoticky nejvydatnéjsi
rozdil se soumérné polozenou druhou kontrolni mezi.

Tedy celkem

max e,[L(a; 2y, 2,)] = e,{L(—1; 0,612, —0,612)],

max e/&[L(a; Ly, xz)] = e/L[L(_mJ; Ty _:‘rl)] > (32)
max e,[L(a; 2y, ;)] = e, [L{(—1; —x,, a5)] .
@y,

C. Pti soumérnych kontrolnich mezich je a, , = 1, takie linedrni kombinaci
s nulovou asymptotickou vydatnosti je soucet [viz (3)].

D. Ve zvlastnim ptipad$ tiidéni pouze podle jedné meze (tzn. a = 0 nebo
@ = - o0) se dosdhne maximdalni asymptotické vydatnosti pii pouziti kon-
trolni meze x = 0 (medidnovy test).

Dale lze stanovit relativiii asymptotické vydatnosti linedrnich forem (17)
vzhledem k vybérovému praméru X, pro néjz plati (za piedpokladu ¢ = 1)

= d
E(X ) = ,lL, a—;

1

EX) =1; o*X) = —71; a tedy podle (10) e,(X)=n, takie
podle (9) a (31) je
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T (e e YV (1 — @ua)?
eulllas o ), X = G =Gy = 2dy(1 — 0))a + Bl — Byars P

Maximélni relativni' asymptotickou vydatnost vzhledem k vybérovému
pruméru mé (viz vyde A) rozdil pti kontrolnich mezich x;, , = 4- 0,612, a to
0,8098. Prii pouzit! Sirsfch kontrolnich mezf z,, = 41 je tato vydatnost
rovna 0,7381. P¥i kontrole podle jedné meze x se dosdhne maximalni relativni
asymptotické vydatnosti vzhledem k vybérovému priméru 2/ = 0,6366 pii
medianovém testu (x = 0); stanovi-li se (jedind) kontrolni mez x = 1 nebo
x = -1, je sniZend vydatnost rovna 0,4386.

K tymz vysledktim dospéjeme, nahradime-li zde vybérovy pramér X Stu-

X — ugq-
lentovym¢ = ——=2|/n ,
aento m < V’IL

b) Hypotéza ¢ = 1 (za predpokladu p = 0).
Ze vztahi (27) vyplyva

p+:1¢><—al), p—@(}f). (34)
Dale je
Pile-1=1—@y, P_lo-1= Dy, (35)
p,+!a=l = -’111_971 ) p'_la'=1 = = TPy s
g, = AP
Lo (36)
a I 2, 2101 Py — 2y, Py
mame D, 1 (1 — D) — 2ypy(1 — D)’
- . 2
e[ L(as 2y, )] = Uiy — 24pa) (37)

DL — D)) — 20,(1 — D) a + Dy(l — D,) a?’

Linearni kombinace (17) nyni porovnavame co do vydatnosti s nestrannym
odhadem rozptylu , n

o= L z(xi—X)z, ! (38)

n—1
i=1

— 2
jeho¥ ndsobel (™~ 1)
a

mé rozdéleni z* s n — 1 stupni volnosti, takZe

pro néj plati

d 2
9\ . 2 2 Ere __ 9. _
E(s®) = o*, a1 E(s?) T 25 0¥ sH)lp= = pr (39)
a odtud
es(s?) = 2(n — 1). (40)
Z (37) a (40) plyne podle (9) ’ '
e, [L(a; 3y, ), 5] = 2y = Zypaa) (41)

D,(1 — By) — 20,1 — D) a - Dyl — By) @
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Uvedeme zde tyto disledky:

Soudet pii soumérnych kontrolnich mezich x, , = + 1,482 dosahuje maxi-
mélni asymptotické vydatnosti, kterd vzhledem k vybérové charakteristice
_ s% je podle (41) rovna 0,6522. Vibec pfi soumérnych kontrolnich mezich je
soudet nejvydatnéjsi linedrni kombinaci, kdeZto asymptotickd vydatnost
rozdilu je prévé naopak nulova.

Soudet pti kontrolnich mezich x; , = -+ 1 m4 relativni asymptotickou vy-
datnost 0,5406,

Pii pouziti jedné kontrolni meze x je nejvyssi relativni asymptoticka vydat-
nost (Z nebo Z_ vzhledem k s%) rovna 0,3042, a to v p¥ipad¢ |z| = 1,5676.

Pro libovolné soumérné rozdéleni s parametrem polohy €, a rozptylu @,
(tj. F(x; 0, 0,) =1 — F(20, — x; 6, 0,) pro viechna x) zlstdvaji v plat-
nosti obecné zavéry o maximdlnf resp. minimalni{ (nulové) asymptotické vy-
datnosti rozdilu a soudtu. Naproti tomu oviem optimalni kontrolni meze,
relativni agymptotické vydatnosti atd. zdviseji na zdkonu rozdéleni ndhodné
proménné X.

Asymptotickou vydatnost soudtu (pro test parametru rozptylu soumérného
rozdéleni) nelze zvysit ani tim, %e by se soulet Z(x, —=z) nahradil kvadratickou
funkei

Q(by, by 2) = 2% + 7% 4 b, 2 Z - by(Zs + 7)), (42)
kde je Zi+ = Z(x), Z_- = Z_(—x). Vypottem lze totiz ovéfit, Ze relativni

asymptoticka vydatnost kvadratické funkce (42) vzhledem k souétu s tymiz
kontrolnimi mezemi 4+ x je rovna jedné, a to nezavisle na volbé koeficientd
by, b,

Poroynani vysledkt odst. 2 a 3 s prislusnymi vysledky Stevensovy prace
[1] lze shrnout takto:

Postup, jimZ se podle [1] (odst. 9.1) pfi danych kontrolnich mezich stanovi
koeficient @, ktery je optimalni (vzhledem k odhadu parametru), vede k za-
véru, Ze pro odhad parametru @, (6,) je optimdlni nikoli @,,; o 6., NYybrZ
@g,0,0, Pil testu nulové hypotézy o parametru by tedy tento postup vedl
k pouziti linedrni kombinace, ktera je asymptoticky nejméné citlivd vaéi
druhému parametru, avSak obecné nikoli nejvydatnéjsi pro parametr testo-
vany.

Stevens rovnéZz uvadi ([1], tab. IIT a IV spolu s grafickym znazornénim na
obr. 4 a 5) pro rizné kombinace hodnot p; a p- relativni asymptotické vy-

" datnosti (vzhledem k X resp. s2) linedrnich kombinaci (17) s koeficientem a sta-
novenym, jak bylo uvedeno.

Rozdilnost v zavérech o optimalni linedrni kombinaci (17) je zplisobena tim,
7e Stevens povaZuje oba parametry u, ¢ zdroven za neznamé a hledd jejich
odhady pomoci linedrnich kombinaci (2) (viz [1], odst. 7.2 a 7.4). Naproti
tomu cilem, k némuz sméiuje pouziti véty Pitmanovy, je ziskini nejvydat-
néjiiho testu hypotézy o jednotlivém parametru.
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4. SKUPINOVE TESTY PARAMETRU EXPONENCIALNIHO
ROZDELENT

Exponencialni rozdéleni nahodné proménné X budeme definovat distri-

buéni funkel
] _z—n
Fle,u,0) =1—e¢ ¢ (x=p),

=0 (x = pu).
Parametr polohy u je roven dolnf hranici variadniho oboru, jak vyplyva piimo

z definice (43), a parametr ¢ je roven smérodatné odchylce. Funkce hustoty
pravdépodobnosti, sttedni hodnota a rozptyl ndhodné proménné X jsou

(43)

IA 1N

T—u

fla; u,0) = 1 e (x> p),
o (44)

=0 (x < p),
E(X) =pn +o, (45)
0¥ X) = o?. (46)

- Pii skupinovych testech se zfejmé muZeme omezit na volbu kentrolnich
mezi x,, x, takovych, Ze je u < x, << ,. Za tohoto pfedpokladu budou platit
podle (5), (6) a (43) vztahy
_Ti—p
py=1—Fla;p,0)=e ° ,
Lo~ (47)

(4

p-=Flayp0)=1—¢

Soufadnice hodnot ndhodné proménné zvolime opét jako v piededlém pii-
padé normalntho rozdéleni tak, Ze testované nulové hypotézy budou: 1. 4 = 0
za predpokladu ¢ = 1 a 2. ¢ == 1 za predpokladu x = 0.

a) Hypotéza u = 0 (za predpokladu o = 1).

Ze vztaht (47) vyplyva

o o~ (@ —n) , pe=1 e~ (Tamw) ‘ (48)
a odtud
Polymo = €™, P_ly=o=1— e, (49)
P’ lp=o = €™, Tli_ilﬁo =—e",
ol
T e (50)
Omax,y = =+ OO,
e La; xy, 2,)] = nfezn - e7 a)? (51)

el = em) — 2en(l o) a T e Bl — o) at
Podle (50) je pii dvou kontrolnich mezich z,, x, nejvydatngj¥i test pomoci
vybérové charakteristiky Z-(x,), tj. s pouzitim pouze jedné, a to dolni kontrolni
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meze. Odtud plyne dale, Ze asymptotickd vydatnost pii tomto testu je ne-
rostouc] funkei 2, kde « je kontrolni mez, a dile podle (51) je (pro a = 4 )

lirgl ez ()] = o o0 . (52)

Skupinovy test parametru x je tedy optimalni pfi tiidéni podle jedné meze,
poloZené do testované hodnoty praméru (x = 0). Je zfejmé, Ze nulova hypotéza
se zamitd v piipadé z— = 1. Tedy tento test je vlastné totoiny s testem hypo-
tézy u = 0 proti alternativni u << 0 pomoci nejmensi vybérové hodnoty
8 nulovym risikem chyby I. druhu. (Omezeni na alternativni hypotézu u << 0
neni v praxi na zivadu, nebot o takové testy vétsinou jde, napt. pii ovéiovani
pozadované minimalni Zivotnosti vyrobku.)

. Je-li £ nejmensf hodnota ndhodné proménné X ve vybéru rozsahu n, plati
pro jeji momenty vztahy

. d 2
BE) =t s g, B =15 %0 = 1, (3)
takze je
eu(s) = n® (54)
a tedy podle (9) a (51)
e/L[L(a; Xy, xz)’ 5] =0 (55)

pFi jakkoli pevnd zvolenych a;, x,, a takovych, ze vyraz (51) je ¥adu 0O(n).
b) Hypotéza ¢ = 1 (za pfedpokladu u = 0).
Ze vztaht (47) vyplyva

! s
pr=e¢ °, p.=1—¢e °, (56)
takZe je
Piloer =77, Plo-r=1—e", (57)
p’+]0'=l =20, P ey = — me™
ey

e (1l — o) — pye (1 — o) ‘
dmax,c = (xl - xz) o (1 — e wu) 5 (58)
n(x ™™ — Xy %a)?
emm(l — e®1) — 2e=m(l — em)q - eOx(l — e ™) g2

el Ll ;. )] = (59)
Maxima vyrazu (59) je dosaZeno pii hodnotach x; = 2,59, @, = 1,01,
a = — 0,5924. Test podle jedné meze z je asymptotiol@;‘y nejvydatnéjsi pii
x — 1,59,
Vybérovy pramér X mé podle (45) a (46) momenty
o

BX) =p+o, o%X) =, (60)

n
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takZe je
el X) =mn. (61)

Ze vztahii (59) a (61) pak podle (9) vyplyvéa pro maximdlni relativnf asympto-
tickou vydatnost vzhledem k X pt¥i testu podle dvou kontrolnich mezi

e,[L(—0,5924; 2,59, 1,01), X] == 0,8215~
a pii testu podle jedné kontrolni meze

e,[Z(1,59), X] = 0,5155+ .

5. POZNAMKY K NEKTERYM APLIKACIM

Pro aplikaci skupinového testu ve statistické kontrole jakosti za pred-
pokladu normélniho rozdéleni vyrobnich chyb stanovi &s. statni norma [5]
kontrolnf meze p, + o, (tj. 2, , = -+ 1). Je to hlavné z téchto diivoda: 1. Dal-
§f ziZeni kontrolnich mezi (k dosaZeni vétsi vydatnosti pro test praméru p) by
ve vét§ing piipadd ve strojirenské vyrobé nebylo mo#né, a to vzhledem k jeji
presnosti. 2. Takto stanovené kontrolni meze slouZf k testm obou parametri;
jsou proto voleny jako kompromis mezi kontrolnimi mezemi #, , = 4+ 0,612,
nejlep$imi pro test préiméru g, a kontrolnimi mezemi x, , = -- 1,482, nej-
lep$imi pro test smérodatné odchylky o.

O skupinovych testech parametrii normalnfho rozdéleni p¥i béZznych malych
rozsazich vybéru pojednava prace [3], jejichZ nékterych vysledkd bylo po-
uzito jednak na piislusném misté normy [5], jednak pii vyvoji zafizeni pro
mechanisaci statistické regulace (viz [6] a [7]).

Z jinych vhodnych aplikaci skupinového testu lze uvést napt. zkousky
odolnosti souddsti vad cyklickému namahani. Rozdéleni Zivota souddsti (tj.
¢asu od pocatku zkousky aZ do selhani) lze pii nich vétsinou s dostateénou
presnosti aproximovat exponencidlnim rozdélenim s distribuéni funkei (43).
(K témto otazkam viz bliZe [8].) Skupinovy test ma zde dvé vyhody: 1. maxi-
malni ¢as jednotlivé zkousky, nutny pro ziskani vysledku k testu, je vidy
shora omezen hodnotou z; (horni kontrolni mez) a 2. nevyzaduje se znalost
presnych hodnot Zivot, nybrz jen situace ve dvou éasovych okamiicich
Z, 8.
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Pesoume

I'PYIIIOBHIE TPOBEPKU CTATUCTUYECKUX IMATIOTES
11O ABYM KOHTPOJILHBIM IIPETEJIAM

3AEHEHK PEMHBI (Zdendk ReZny)
(IToerynuno B pepakuuio 5/1X 1958 r.)

Ecnn pacupenenenue ciyuaiinoii mepemennoil X 3aBHCHT TOJIBKO OT IBYX
TIapaMeTpOR, OMPEAeIAIONTIX CT0 IIONOKeHUe M PACCeAHNEe, TO MOIKIO —— KAk
nokazan Crmpenc B pabote [1] — upOBepATH HYJeBHE TMIOTe3bl 06 aTHX
napaMerpax ¢ HON{OHILIO JIMHCABBIX KOMOMHANII BAJA

1 Z1(2,) + aZ—(x;),

THe &; M Ty — KOHTPOILHBIC MPeNensl, (2, > ,), Z+(x;) u Z_(x;) — umcna Bol-
DOPOUYHEIX BHAUEHMH Z > X, N & < Xy,

B cratbe m3N0MEH HOBLII MOTOX IOCTPOEHHA ONTHMAILHLIX JIHHEHHBIX
ROMOMHAIMI NPUBEIEHHOTO BHUIA ITYTEM MaKCHMATM3ANUN ACHMITOTHYCCKON
adderrusHOCTH.

Homkperroe pemenue 5710 3afa9u [1POUBBEICHO JUISI CIYYa€R HOPMAIBHOTO
7 OKCHOHEHOHMANLHOTO paclpejeiieHuit ciayuaiiHoll nepemeHHoli X Bmecte
¢ BLIYMCJIEHHEM OTHOCHTEJIBHOH acHMHTOTHYeCKOH PQEeRTMBHOCTH IO . OTHO-
MIeHHI0 K HAUJIYYHMUM BHIOOPOUHEIM XapaRTePUCTHRAM.

H KOHIIC CTaThW OTMEYeHBI HC‘ICOTOpBIO HpaI(TI/[‘ICCI(I/IO le/IMeHCHIIEI H(J.T.[y—
YEHHBIX pBByJILTaTOB, Kacawinuecd IVIaBHBIM 06p330M CTATHCTUYCCKOIO HOH-
TPONA KayecTsa M ero MeXaHMSalUuU U HCIBITAHUI JONTOBEYHOCTH.
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Summary

ON TESTS OF STATISTICAL HYPOTHESES BY GAUGING WITH
RESPECT TO TWO LIMITS

ZDEWER REZNY
(Received September 5th, 1958.)

Let a random variable have a distribution depending on only two para-
meters, one of them indicating the location and the other the scaling of the
distribution. As Stevens has shown in [1], the null hypothesis concerning each
of these-parameters may be tested by means of a linear combination

ayZi (1) + @yl (,) ,

where Z,(x,) and Z (x;) are the numbers of sample values z > x;, and x << z»
respectively (x, > x, being referred to as the gauging limits).

In the paper a new method is proposed of cbtaining the optimum linear
combination of the type described, by maximalising its asymptotic efficiency.
Then, these optimum characteristics for the cases of normal and exponential
distributions are found, and their relative asymptotic efficiency with respect
to the best sample characteristics is evaluated. Finally, there are mentioned
some practical applications of the results obtained, mainly concerning statistic-
al quality control and its mechanisation and life testing.
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