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0 PROPOZYCJACH ZMIAN W WYZNACZANIU NIEPEWNOSCI POMIAROW
WEDLUG PRZEWODNIKA GUM
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Przemystowy Instytut Automatyki i Pomiarow PIAP, Warszawa PI.

W szeregu publikacjach opracowanych w wiodacych narodowych instytutach
metrologicznych (NMI) oraz w uczelniach i1 innych o$rodkach naukowych proponuje si¢
rozszerzenie 1 udoskonalenie zalecen migdzynarodowego przewodnika o wyznaczaniu
niepewnosci pomiardw o akronimie GUM [1]. Oceng 1 wdrozeniem tych propozycji jako
zalecen dla praktyki metrologicznej zajmuje si¢ Migdzynarodowy Komitet d/s
Przewodnikéw w Metrologii JCGM. W publikacji [2] przedstawiono propozycje nowej
wersji GUM 2 opartej na podejSciu Bayesa. Zawiera ona zmodyfikowany wzor do
wyznaczania standardowej niepewno$ci pomiaru u(y), tj.

)= i M

Wzor ten uwzglednia zwigkszanie si¢ niepewnosci u, obliczanej obecnie wg GUM
metodg statystyczng typu A, wraz ze zmniejszaniem si¢ liczby danych pomiarowych n w
probece. Standardowe odchylenie wartos$ci $redniej x probki przy pomiarze pojedyncze]
wielko$ci X przy niepewnosci ug = 0 wynosi:

u(x)=a s(ﬁ) 2)

gdzie: o= |~
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Wykres zalezno$ci wspdtczynnika a od n podaje rys.1.
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Rysunek 1— Zaleznos¢ wspolczynnika a od liczebnosci probki n.
Figure 1- Coefficient a as function of the number n of sample elements

Przebieg wspotczynnika o ze wzoru (1) jest taki jak dla danych probki z populacji o
rozktadzie normalnym 1 wynika z rozktadu Studenta. Wspodlczynnik a mozna stosowaé
tylko dla probek o n > 4. Botsiura 1 Zakharov w pracy [8] podaja, ze symulacja metoda
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Monte Carlo wartosci Sredniej ze Scistego wzoru rozktadu Studenta dla liczby n=3 daje tez
stabilng warto$¢ réwna 4.

Podejscie Bayesa w zastosowaniu do zagadnien niepewno$ci pomiaroOw i
konsekwencje nowego wzoru (1) oraz sposéb obliczania niepewnosci rozszerzonej U dla
probki z populacji o rozkladzie normalnym oméwilt w sposdb bardzo przystepny P.
Fotowicz w publikacjach [3-5]. W komitecie JCGM d/s przewodnikow metrologicznych
zdania o zastosowaniu wzoru (1) okazaly sie podzielone i jeszcze nie zdecydowano si¢
rekomendowac go w przewodnikach dla praktyki metrologicznej. Petniejsze uzasadnienie
podejscia Bayesa 1 wzoru (1) zawiera obszerny artykut [13], ktory ukazat si¢ ostatnio.

Dla innych rozktadow 1 ich estymatoréw rozszerzanie si¢ rozktadu przebiega inaczej
niz dla rozktadu normalnego i1 réwniez zalezy od liczebno$ci probki n. Przykladem sa
podane w pracy [6] 1 omOwione w rozdziale 6 monografii [12] przebiegi estymatorow
odchylen standardowych wartosci $redniej oraz srodka rozstepu probek o liczebnos$ci n z
populacji o rozktadzie rownomiernym i plasko-normalnym. Sg one wyznaczone metoda
Monte Carlo. Wyznaczenie niepewnosci rozszerzonej U,(y) o zadanym
prawdopodobienstwie p, realizowane na podstawie niepewnosci standardowej u(y) = s(y)
dla rozpatrywanego estymatora y menzurandu danych probki o dowolnym rozkladzie
wymaga znajomosci jego wspotczynnikow a,, 1 k,,. Przyjmuje si¢ tez, ze niepewnoSci
rozszerzone U, dowolnych estymatoréw y dla probek o wigkszych liczbach elementow n,
pobieranych wielokrotnie z tej samej populacji majg w przyblizeniu rozktady Gaussa.

Jesli jako estymator menzurandu probki przyjmuje si¢ warto$¢ $rednig y, to otrzyma

si¢
U0 =y, -k, (3) 5 (7) (3)
W pracy o nowym GUM [2] dla wspolczynnika rozszerzenia k, wartosci Sredniej

populacji o rozktadzie dowolnym, w tym niesymetrycznym oraz o rozkladzie jedno-
modalnym symetrycznym podano nastgpujace wzory przyblizone

1 2
kp < kp<——n 4
P o 4

Dla p = 0,95 otrzymuje si¢ odpowiednio k, =4, 47 1 k, =2, 98, gdy dla rozkladu
normalnego jest k,=1,96.

Wnikliwg analiz¢ wspolczynnika k, metoda Monte Carlo dla kilku rozkladow 1
réznych liczebnosci probki n przeprowadzit 1. P. Zacharow z wspotpracownikami [7 - 9].
Wraz z E. A. Klimova podali oni dla warto$ci $redniej kilku podstawowych rozktadow [7]
wzory na kurtozg K 1 wspolczynnik rozszerzenia k, dla prawdopodobienstwa p.
Zestawiono je w tab. 1.
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Tabela 1- Wzory wspélczynnika rozszerzenia k, dla kilku rozkladow prawdopodobienstwa

Table 1- Formulas of the coverage factor k, for few basic PDF distributions

Rozktad Kurtoza |Wspolczynnik rozszerzenia k| k, dla
prawdopodobienstwa K dla prawdopodobienstwap | p=0,95
arc sin -1,5 V2 sin% 1,40985
rownomierny -1,2 3 1,64545
trojkatny 20,6 (-yi-p W6 1,90177
normalny 0 1, () 1,95996
1+2% 1+41-40,24

-12 k. = \/5 N7
trapezowy Trap (1 . Az)z 0,95 m
Normalny + Studenta 6/(v-4) | ko5 =tges (Vv =2)/v

gdzie: t, — wspélczynnik wg rozkfadu Studenta,

v=n-1 - liczba stopni

swobody

Rozktad Trap ma posta¢ symetrycznego trapezu liniowego (rys. 2) . Powstaje on jako
splot dwu rozkladow réwnomiernych o réznej szerokosci. Dlugosci podstaw trapezu sa
sumg 1 réznicg dlugosci rozstepdw obu tych rozktadéw. Krancowymi przypadkami
rozktadu Trap jest rozklad trojkatn '~ dwu jednakowych rozktadéw réwnomiernych) i

rozktad rownomierny. /7 ‘\

Rysunek 2— Rozklad trapezowy Trap

Figure2— PDF of trapeze distribution Trap

Jesli niepewnosci splatanych rozkladow rownomiernych wynosza u; 1 u, = 1 uy
(gdzie: 0 < A < 1), to dla niepewnos$ci tworzonego przez nich rozktadu trapezowego
otrzymuje sig:

u:\/ulz+uf :u1\/1+/12

)

Podane na rysunku 2 punkty charakterystyczne rozktadu Trap opisane sg w funkcji u;
1A wzorami:

A=\B(1+A)u,, B=3(1-2)y, , C=1/[2\/§(1+A)u]] (6a,b,c)

Wartosci kurtozy 1 wspodlczynnika rozszerzenia ks rozkladu Trap podano w Tabeli
1. Inne estymatory dla tego rozktadu omowiono w rozdziatach 7 i 8§ monografii [12].
Zakharov 1 Botsiura w pracy [8] wyznaczyli zalezno$ci wspofczynnika rozszerzenia k;
w funkcji liczebno$ci probki n dla kilku wartosci prawdopodobienstwa p z
uwzglednieniem wzordéw (1) 1 (2). Przedstawia je na rys. 3.
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Rysunek 3— Wspolczynnik rozszerzenia k w funkcji liczebnosci probki 7 populacji o rozktadzie
normalnym

Figure 3— Coverage coefficient k as function of number of elements in sample from set of Normal
PDF

Najbardziej plaski jest przebieg dla p = 0,95. Wyznaczyli tez wspolczynnik k, dla
rozktadu ptasko-normalnego jako splotu rozktadu réwnomiernego z Gaussem.

Ci sami autorzy w pracy [9] zbadali metoda Monte Carlo doktadnos$¢ roznych wzorow
na wspofczynniki rozszerzenia niepewnosci wartosci Sredniej, w tym roéwniez wg
rosyjskiej normy GOST. Wzory (4) daja bledy siggajace nawet 100 %. Do stosowania w
praktyce preferujg nastepujace wzory

)

kGUM=t0,9S(VefT) 7
a’+y

Otz +)/2

ky = \/[to,% (n _1)]2 + (kg ) (8)

gdzie: v, =(n-1)(+72f, a= :_; . y=n-uy()/s» toos— dla rozkladu Studenta

Z badan metoda MC dokladnosci obu wspotczynnikoOw rozszerzenia kgum 1 k3 dla
r6znych kombinacji rozkladow normalnego i rOwnomiernego oraz roznych wartosci y 1 n
wyniklo szereg interesujagcych wnioskow. I tak warto$ci kgum nie zalezng od rozktadu
niepewnosci ug. Natomiast najmniejsze bledy, rzedu +4,5%, uzyskuje si¢ dla k3 ze wzoru
(8). Wzér ten mozna by uwzgledni¢ w nowym GUM 2 opartym na podej$ciu wg Bayesa.
Miedzynarodowa akceptacja tej interesujacej propozycji, wymaga jeszcze szerszych badan
symulacyjnych doktadnos$ci wzoru (8) z uwzglednieniem innych rozktadow niz normalny 1
rownomierny, powtorzenia tych badan w kilku NMI 1 o$rodkach naukowych oraz
publikacji w jezyku angielskim w glownych (main stream) czasopismach
metrologicznych.

Dla rozktadow nie-gaussowskich inne estymatory sg bardziej efektywne od $redniej
[6], [10] 1 rozdz 6 -8 [12]. Pomimo to w literaturze jest niewiele informacji o wyznaczaniu
ich niepewnosci rozszerzonej. M. Dorozhovets, z inspiracji autora, opracowat kryteria dla
wykrywania outlieréw w probkach o rozkladzie réwnomiernym [10]. Wyznaczyt tez
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analitycznie odpowiednik rozktadu Studenta dla niepewnosci sy $rodka rozpigcia V' tego
rozktadu 1 podany ponizej wzor dla jego niepewnosci rozszerzonej Uy,

Uyy = ke sy = |- p) 27 —1] (o 1) |22 )

2-(n+1)
V-\E_ n+l _
n—1 n+2

gdzie: ky,=(1-p)"1-1 wspOl rozszerzenia, V=x,, -

» Ximin= TOZStEP, sy =

odchylenie standartowe.

Ocena niedokfadno$ci przyrzadow 1 nawet dopuszczalnych przedzialow zmian
parametrOw badanych obiektow nadal jest czgsto dokonywana przez blad graniczny jako
przypadek najgorszy z mozliwych. Jezeli wlasciwosci menzurandu lub dane sygnatu w
torze pomiarowym modelowane sg jednym z rozkladow niegaussowskich, to aby
oszacowac niepewnos$¢ rozszerzong trzeba z bledu granicznego lub z rozstgpu danych
probki wyznaczy¢ odchylenie standardowe o. Zalezno$ci miedzy tymi parametrami dla

kilku podstawowych rozktadow podano w tabeli 2 [11] .
Tabela 2— Odchylenie standardowe kilku rozktadow gestosci prawdopodobienstwa o znanym rozstepie

qer
Table 2— Standard deviation of few probability density distributions (PDF) of a known range qg,

2-delty Diraca Arcus sinug Roéownomierny Trojkatny Normalny g,=30
Rozklad () ) 1@ Plg) p(q)
N | Sl Bt
4 ¥ 4| g q
ar +9'g: i . . rde 0 Hdy ~fgr 0 +q2: ;gr ’ Gor o
=.3g =+3g
Odchylenie ra Qe Qer er e
standardowe | \/E ‘/‘; J(: Vl'?g
5lg)
W% od 9gr 100% 71% 38% 41% 33%
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PUBLIKACJE Z METROLOGII GAZU WSPOLNE Z PRACOWNIKAMI IFTUNG W
POLSCE

Warsza Zygmunt Lech
Przemystowy Instytut Automatyki i Pomiarow PIAP, Warszawa PI.

Polskie Towarzystwo Metrologiczne

Ukrainskie przepisy dotyczace stopni 1 tytuldw naukowych wymagaja publikowania
prac za granicg. Nie jest to tatwe do spelnienia zadanie zaréwno dla aspirantéw jak 1
pracownikdw naukowo-dydaktycznych z roéznych przyczyn, takich jak konieczno$¢
Sledzenia na bigrzaco stanu zagadnienia w literaturze $wiatowej 1 podejmowania prac o
szerszym zastosowaniu niz lokalne przy utrudnionym ze wzgledow finansowych dostepie
do czasopism zagranicznych 1 udzialach w sympozjach i1 konferencjach za granica,
trudnos$ci w redagowaniu publikacji w jezyku obcym , gléwnie angielskim 1 innych,
konieczno$¢ przygotowywania tekstow '"camera ready" wg innych zasad niz
dotychczasowe w czasopismach rosyjskojezycznych oraz niemate optaty za druk.
Postanowilismy pomdc kolegom metrologom z Ukrainy.

Towarzystwo PTM zainicjowato uruchomienie w1998 r. polsko-anglojezycznego
kwartalnika wychodzacego obecnie w Lublinie jako IAPgo$§ (Informatyka Automatyka 1
Pomiary) przeznaczonego gléwnie dla autoréw z Europy $rodkowo-wschodniej. PIAP
udostepnia bezptatnie tamy swoich czasopism naukowo-technicznych, tj. polsko-angielski
PAR (Pomiary Automatyka Robotyka) 1 anglojezyczny JAMRIS. Zwykle PIAP zwalnia
tez z optat konferencyjnych autorow wystapien na wilasnych konferencjach naukowych.
Jednakze to znacznie nie poprawilo sytuacji.
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