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Probabilistyczna ocena niezawodnosci systemu
sieci infrastruktury z zastosowaniem estymacg;ji
jadrowej i w warunkach luki pomiarowe;j

W artykule przedstawiono probabilistyczna metode oceny niezawodnosci
w warunkach luki pomiarowej zwiazanej z brakiem danych dotyczacych
awaryjnosci w dfugim okresie funkcjonowania sieci infrastruktury. Wyko-
rzystano dane awaryjnosci magistral sieci wodociagowej. Zastosowano po-
dejscie nieparametryczne w postaci estymacji jadrowej z wykorzystaniem
estymatora Parzena.

Stowa kluczowe: sie¢ wodociagowa, luka pomiarowa, niezawodnos¢,
estymacja jadrowa, estymator Parzena.

1. Wstep

Ocena probabilistycznej niezawodnosci systemow sieci infrastruktury ma
zlozony charakter, miedzy innymi na skutek luk pomiarowych awarii obej-
mujacych czesto dlugi okres funkcjonowania systemu oraz problematycznej
estymacji z uwagi na oczywistg nieznajomoS$¢ rozkladu funkcji gestosci pra-
wdopodobienstwa w populacji generalne;j.

Niniejsze opracowanie stanowi wstepng propozycje alternatywnego podejscia
do oceny niezawodnosci uwzgledniajgcego ograniczone informacje o awariach
sieci infrastruktury. Na podstawie awaryjno$ci magistral wybranej sieci wodo-
ciggowej, czyli awaryjnoSci rurociaggéw o srednicy powyzej ¢ 250 mm, wykonano
przyktadowe obliczenia wedlug opracowanej metody. Wnioski nasuwajace si¢
z pracy wskazuja na mozliwoSci badawcze, co stwarza szans¢ wymiernych skut-
kow w aspekcie zastosowan praktycznych.

2. Niezawodnos¢ systemu

W literaturze pojecie niezawodnosci odnosi si¢ najczesciej do obiektu [Bobrow-
ski 1985, Szopa 1999]. Pojecie systemu jako zbioru obiektéw oraz relacji za-
chodzacych pomiedzy tymi obiektami i systemem jako caloScig, jest przedmio-
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tem niniejszego opracowania. Mozna za Arystotelesem przyjac teze, ze ,,calo$¢”
rozumiana dzisiaj jako system ,,...nie stanowi prostej sumy czesci, zas o istocie tak ro-
zumianej calosci przesqdzajq relacje migdzy jej czesciami ...” [Wawrzyniak 1987].
System jest wigc przedmiotem badan bez wzgledu na to, czy stanowi fragment
wigkszego systemu, czy tez jest systemem wickszym. Bez wzgledu na to, czy sys-
temem jest sie¢ wodociggowa, czy kanalizacyjna stanowigce podsystem infra-
struktury budowlanej, sie energetyczna czy tez inny system, istnieje pojecie
niezawodnosci systemu oznaczajgce zdolnos§¢ danego systemu do funkcjono-
wania bez niesprawnosci lub po prostu bez awarii. Przeciwienstwem niezawod-
nosci jest oczywiscie zawodnoSé, czyli brak zdolnosci do bezawaryjnego funkcjo-
nowania. Tak okreSlang niezawodno$¢ oraz zawodnosc¢ okresla sie w kategoriach
probabilistycznych obiektu [Bobrowski 1985, Szopa 1999].

Przyjmujac umowny poczatek okresu dzialania dowolnego systemu jako
chwile to w pewnej chwili t >t,, mozna zaobserwowac wystgpienie awarii. Z uwa-
gi na brak mozliwosci przewidzenia momentu awarii traktuje si¢ go jako wiel-
kos$¢ losowa, wyrazong w niniejszym opracowaniu jako zmienng losowg T posia-
dajacg wymiar czasu. Dystrybuanta F(t) zmiennej losowej T

F(t)=P(T <t) @.1)

okresla prawdopodobienstwo zdarzenia, ze awaria systemu nastgpi do chwili t
charakteryzuje zawodnos¢ systemu i stanowi funkcje zawodnosci. Prawdopo-
dobienstwo zdarzenia, ze awaria nastgpi po chwili t okresla tzw. funkcja nieza-
wodnosci p(t), czyli funkcja prawdopodobienistwa przewyzszenia, przy czym
zachodzi relacja:

p(t)=1-F(t)=P(T >t) (2.2)

Zmiennej losowej T typu cigglego i zatozonej niezawodnosci p odpowiada
wartos¢ t,, ktora stanowi okres bezawaryjnej pracy systemu. Wartosc¢ ¢, dla za-
danego p otrzymuje si¢ w wyniku rozwigzania rownania:

[ £yt =p, 23

w ktorym f(z) jest funkcjg gestoSci prawdopodobienstwa/niezawodnosci. Z uwagi
na fakt, ze:
dF(t dp(t
F(1) = (1) __ap(t) (2.4)
dt dt

f(t) interpretowana jest jako spadek niezawodnosci lub wzrost zawodnosci w nieskon-
czenie matym przedziale czasu.
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Intensywno§¢ awarii wyraza si¢ w postaci [Bobrowski 1985, Szopa 1999]:

At) _f®) (2.5)
(1)

Do okreslenia powyzszych funkcyjnych charakterystyk niezawodnosci syste-
mu, potrzebna jest znajomo$¢ spadku niezawodnosci lub wzrost zawodnosci
w nieskonczenie matym przedziale czasu, czyli znajomos¢ funkcji gestoSci praw-
dopodobienstwa w populacji generalnej, ktorej reprezentacj¢ stanowi proba loso-
wa zawierajgca obserwacje dtugosci okresu bezawaryjnego funkcjonowania roz-
wazanego systemu sieci. Jednak posta¢ funkcji gestosci prawdopodobienstwa
w populacji generalnej nie jest znana. W zwigzku z tym faktem okresla si¢ przy-
blizong postac powyzszej funkcji, stosujgc jedno z dwoch alternatywnych podejs¢
— podejScie parametryczne lub nieparametryczne.

W przypadku parametrycznego podejscia, bedgcego podejsciem apriorycz-
nym, w odniesieniu do populacji generalnej zaklada sie rozne funkcje gestosci
rozkiadu prawdopodobienstwa i na podstawie proby losowej estymuje si¢ para-
metry, a nast¢pnie w roézny sposob bada si¢ zgodnos¢ tych funkcji z rozktadem
prawdopodobienistwa w probie losowej [np. Karczmarek 1970] lub stosuje sie
kryterium selekcyjne [Akaike 1974] do wyboru funkcji gestoSci najlepszej z przy-
jetej klasy.

Temat niniejszego artykulu zwigzany jest z estymacjg jadrowa stanowigca po-
dejscie nieparametryczne i nieaprioryczne, w ramach ktérego mozna zastosowac
jadrowy estymator funkcji gestosci prawdopodobienstwa [Feluch 1987, 1994].
Na podstawie proby losowej uzyskuje si¢ przyblizenie rozkladu prawdopodobien-
stwa zdarzenia w populacji generalnej bez potrzeby dokonywania jakichkolwiek
zatozen co do ksztattu funkcji gestoSci prawdopodobienstwa ponad to, ze proba
losowa jest ,dobrg” reprezentacja populacji generalnej. Mozna zauwazy¢, ze gdy-
by préba losowa ,,zle” reprezentowala populacje generalna, o czym najczeSciej
nie wiadomo i raczej dotychczas nie sg znane metody badawcze pozwalajgce to
ocenié, wowczas jakiekolwiek podejScie probabilistyczne nie mialoby sensu
w kategoriach wiarygodnej oceny wszelkich charakterystyk statystycznych.

Z uwagi na problematycznos¢ zalozen dotyczacych ksztattu funkcji gestoSci
prawdopodobienstwa w przypadku oceny niezawodnosci sieci infrastruktury
przy niepelnej ewidencji awarii sieci, podejScie nieparametryczne wydaje si¢ naj-
bardziej uzasadnione.

3. Estymacja jadrowa

Zgodnie z powyzszym, w estymacji jadrowej ksztalt funkcji gestosci praw-
dopodobienstwa nie jest zakladany a priori tak jak w metodach parametrycz-
nych, lecz uzyskiwany w postaci estymatora na podstawie danych obserwacyj-
nych.



22 Zeszyty Naukowe SGSP nr 49 (1) 2014

Kazdej obserwacji N-elementowej proby losowej, przypisuje si¢ okreSlong
funkcje K(y) zwang funkcjg jadra, spelniajacg warunki [Parzen 1962, Feluch
1994]:

sup|K(y)< o 3.1
—0< y< ®
K()>0 3.2)

[ Koy =1 3

Powyzsze warunki okre$laja, ze funkcjg jadra moze by¢ kazda funkcja przyj-
mujgca wartosci skonczone (3.1), dodatnio okreslona (3.2) oraz catkowalna zgod-
nie z warunkiem (3.3). Estymator funkcji gestosci jest zalezny od roztozonych
nad obserwacjami ,jader” (rys. 3.1)

f[X ] A

05r
04
03r
02r
01

v

4 X

Rys. 3.1. llustracja estymadji funkcji gestosci przy wykorzystaniu estymatora Parzena
Zrodto: [Silverman 1986].

-4

Typowym przedstawicielem estymatorow jadrowych jest estymator Parzena.
Dla N-elementowej prostej proby losowej stanowigcej realizacj¢ zmiennej loso-
wej X, estymator f(x) nieznanej funkcji f(x) gestosci prawdopodobienstwa ma

postaé [Parzen 1962]:

5 1 & x—X, (3.4)
=~ YK
=3 & [ h }

gdzie:

X - i-ty element N-elementowej préby losowej { X},

h —wspoélczynnik gladkosci zalezny od liczebnosci proby (N) oraz od wartosci jej
elementow.
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Bez wzgledu na ksztatt funkcji jadra spelniajgcej warunki (3.1) — (3.3), estyma-
tor Parzena ma t¢ wiasnos¢ [Greblicki 1974], ze przy wzrastajgcej liczebnosci (N)
proby zachodzi relacja:

lim E[f(x)] = f(x) (35

sz 2

gdzie: E[ f (x)] - wartos¢ Srednia.

Powyzsza wlasno§¢ oznacza asymptotyczng nieobcigzono$¢ estymatora.
Z praktycznego punktu widzenia jest istotne, aby zbieznoS$¢ ta byla jak najszyb-
sza.

Sredni scatkowany blad Sredniokwadratowy estymatora (3.4), umozliwiajgcy
globalng ocene estymatora, ma postaé [Parzen 1962]:

MISE = [ E[(f(x)~ f(x)P dx (3.6)

Zgodnie z pracami Parzena [1962], Tapia i Thomsona [1978], a takze Silver-
mana [1986] blagd MISE estymatora Parzena (3.4) ma postac:

MISE = z\llh_];KZ( »)dy +h42(_]; Y K( y)dyE( o (x))z P

Znak ,=” oznacza rOwnos$¢ asymptotyczng, tzn. z pomini¢ciem reszty, za$
f?(x) jest druga pochodng nieznanej funkcji gestosci prawdopodobiefistwa odpo-
wiadajacg populacji generalne;.

W zaleznosci (3.7) mozna zauwazy¢, ze postac funkcji jadra rzutuje na war-
toSci MISE. Na podstawie rachunku wariacyjnego minimalizujac btad MISE
(3.7) uzyskuje si¢ optymalng postac¢ funkgji jadra [Epanechnikov 1969, Feluch
1994] w postaci:

3 S5b B Y’ di 5b :
= 21 1-=— a|yl< 2
(5b) ( SbJ | yl< (50)

K, (y)=14 1 (3.8)
0 dla|y|> (5b):
przy czym b oznacza wariancj¢ oraz:
(3.9)

b= [y K, (¥)dy

Powyzszg postac (3.8) dla jednostkowej wariancji tj. b = 1 rozwazal [Epanech-
nikov 1969].
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W zastosowaniach praktycznych stosuje si¢ rowniez gaussowskg funkcje jadra
W postaci:
1 (3.10)

K auss(-y)=7e
g \/27_[

Powyzsza gaussowska funkcja jadra rozni si¢ od optymalnej zaledwie pigcio-
procentow3 réznicg bledu MISE [Feluch 1994], co z praktycznego punktu widze-
nia jest wielkoscig mozliwg do zaniedbania. Graficzna ilustracja optymalne;j i ga-
ussowskiej funkcji jadra (rys. 3.2) pozwala zauwazy¢ niewielkie rdznice
w ksztalcie tych funkcji malo istotne z punktu widzenia rozwazanej estymacji
jadrowe;j.

0,45

3 ; . 2
7] 4 2 0,05 0 2 - 7]

Rys. 3.2. llustracja ksztattéw funkgji jadra:
* optymalnej tj. dla b=1 w wyrazeniu (3.8) — linia niebieska
* gaussowskiej (3.10) — linia czerwona.

Mozliwos¢ wykorzystania estymatora Parzena (3.4) stwarza potrzebg odpo-
wiedniego doboru wspotczynnika gtadkosci. Pod tym katem, analizujgc zalez-
nos¢ (3.7) mozna zauwazyc¢, ze bilagd MISE sklada sie z dwoch sktadnikow, z kto-
rych pierwszy stanowi obcigzenie estymatora, za$ drugi jego wariancje. Wzrost
wspotczynnika gladkosci spowoduje wzrost kwadratu obcigzenia estymatora, tj.
drugiego skladnika zaleznosci (3.7) oraz obnizenie wariancji, czyli pierwszego
skiadnika (3.7). Objawiac si¢ to bedzie nadmiernym wygltadzaniem przebiegu
funkcji przyblizajacej gestos¢ prawdopodobienstwa/niezawodnosci.

Spadek wartosci wspoiczynnika gladkoSci spowoduje obnizenie kwadratu
obcigzenia i wzrost wariancji estymatora, co z kolei spowoduje nadmierng oscyla-
cje przebiegu funkcji przyblizajace;.
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Latwo wigc wyobrazi¢ sobie istnienie optymalnej wartoSci wspolczynnika
gtadkosci, przy ktorej wariancja i kwadrat obcigzenia osiggajg wartosci, dla kto-
rych MISE osigga minimum.

Formalizacjg powyzszego opisu jest minimalizacja MISE wzgledem wsp6i-
czynnika gladkosci h. Zerujac pierwsza pochodng wyrazenia (3.7) wzgledem £,
uzyskuje si¢ minimum MISE [Parzen, 1962] dla:

h=a(KBFIN ° G.10)
gdzie:
[ K2(y)dy
a(K)=|—= . (3.12)
{jyzK(y)dyJ
oraz: ) _
(3.13)

B(f)=[T(f“>(x))2 d’“r

Jakkolwiek dla danej funkcji jadra wyrazenie (3.12) jest jednoznacznie okreslo-
ne, niezaleznie od populacji generalnej, a tym bardziej od proby losowej, to w zalez-
nosci (3.13) wystepuje druga pochodna nieznanej gestoSci prawdopodobienstwa
odpowiadajacej populacji generalnej f{.). Dla praktycznego wykorzystania rowna-
nia (3.11) istnieje potrzeba okreslenia estymatora drugiej pochodnej (x).

Zaktladajgc, ze estymator Parzena (3.4) jest dwukrotnie rézniczkowalny, za
estymator drugiej pochodnej /%(x) mozna przyjaé¢ wyrazenie [Feluch 1994]:

YRV A - K® x_Xi:| (3.14)
frw=L % [h

gdzie: K [.] oznacza druga pochodna optymalnej funkcji jadra.

Na podstawie powyzszych rownan mozna okreslaé wspotczynnik gtadkosci
dla optymalnej funkcji jadra A,, w postaci [Feluch 1987; Adamowski, Feluch
1987]:

ho< w, (3.15)
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gdzie:
N
w, = (2~ N -y, (3.16)
i=1

przy probie losowej { X }f‘i ,uporzadkowanej w cigg niemalejacy.

Relacja (3.15) stanowi gorne ograniczenie wspotczynnika gladkosci, dlatego
teoretycznie nie szacuje si¢ bledu tego wyrazenia, a takze bigdu estymatora dru-
giej pochodnej f® (x), traktujac je jako elementy estymatora gestosci f(x). Ponad-
to, w przypadku mato liczebnych prob losowych, przyjmujgc gérne ograniczenie
wspolczynnika gtadkoSci zapewniana jest niwelacja ewentualnych oscylacji funk-
cji przyblizajgcej. Z uwagi na minimalizacje bledu MISE, takie oszacowanie
wspolczynnika gtadkoSci nalezy oczywiscie traktowac jako quasi-optymalne.

W celu okreslenia wspotczynnika gtadkosci dla estymatora Parzena i gausso-
wskiej funkcji jagdra, na podstawie zaleznoSci (3.11) mozna zauwazyc, ze:

1
- 3.17
By =a(K,, BN G147
oraz:
1
- 3.18
s =K g N (3.15)
Stosunek obydwu wyrazen (3.18) 1 (3.17) prowadzi do zaleznosci:
Pganss UK ) (3.19)
hopt a(Kgpt )
stad:
o UK ) (3.20)
gauss opt a. ( Kopt )
Mozna wykazaé, ze:
1/5
1 (3.21)
(X(K auss ) :{]
& 2\/;

oraz dla optymalnej funkcji jadra i jednostkowej wariancji (b=1)

3\~ (3.22)
K = ——
HKop) (S\E]
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Ponadto, jezeli przyjmie si¢, ze rownania (3.15) 1 (3.16) stanowig podstawe
oceny A, wowczas wyrazenie (3.20) z uwzglednieniem (3.21) i (3.22) przybiera
postac:

h ~[ 1 jI/S w,
gauss "~ (323)
30V N( N 130j

Wartos¢ g, uzyskana z wyrazenia (3.23) niewiele rozni si¢ od wartosci 4,
uzyskanej z wyrazenia (3.15), gdyz po podzieleniu stronami relacji (3.23) 1 (3.15)
uzyskuje sie, ze:

(3.24)

1/5
5 /5
hgauss z(é TCJ hopt z1,0100567h0pl

Wartos¢ wspolczynnika gladkosci dla gaussowskiej funkeji jadra /g, uzyska-
na w powyzszy sposob, jest wieksza o okofo 1% od wartosci uzyskanej dla opty-
malnej funkcji jadra £,

4. Luka pomiarowa w ewidencji awarii

W dziennikach pomiarowych, na przyktad sieci wodociggowej czy kanalizacyj-
nej, oprocz okresu ewidencji awarii zauwaza si¢ czasami nawet znacznie dtuzszy
okres braku ewidencji, ktory mozna nazwac luka pomiarowa (rys. 4.1). W okre-
sie tym brakuje informacji o jakichkolwiek awariach. Moze wiec zaistnie¢ sytua-
cja, ze w luce bedgcej pewnym odcinkiem czasu wystepowaly awarie systemu sie-
ci, ktore na skutek braku rejestracji nie zostaly uwzglednione w ocenie
niezawodnosci sieci. Od diugosci istniejgcej luki i okresu ewidencji awarii zalezy
wigc probabilistyczna ocena niezawodnosci sieci.

, Iuka \ I.‘H"id?lltja \ cZas
tls POmMIATows t:, awarn :: [lata]
X Y

Rys. 4.1. Luka pomiarowa i okres ewidencji awarii; t, — moment uruchomienia systemu,
t, — moment rozpoczecia ewidencjonowania awarii, t — moment awarii, X i Y — zmienne losowe
odpowiadajace odpowiednio luce pomiarowej i okresowi ewidencji.

Na rys. 4.1 zauwazy¢ mozna, ze dla danego systemu sieci infrastruktury je-
dyng stalg wielkoScig przy analizie awarii jest moment rozpoczecia ewidencji
awarii (¢,). Pozostale wielkoSci, zarOwno moment rozpoczecia eksploatacji sieci
(z,), jak 1 moment wystapienia awarii (f) majg charakter losowy. Mozna wiec
przyjaé, ze luce pomiarowej odpowiadac bedzie zmienna losowa X, ktorej warto-
§ci stanowig odcinki czasu niezawodnej pracy systemu pomi¢dzy zmiennym (Z,)
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1 stalym ¢,, za§ okresowi ewidencji awarii — zmienna losowa Y o wartosciach po-
miedzy stalym z, i zmiennym ¢. Obydwie zmienne losowe mozna potraktowac
jako niezalezne i posiadajgce ciagle rozklady. Podstawg oceny niezawodnosci
moze by¢ suma tych dwoch zmiennych losowych, poniewaz sie¢ pracuje od mo-
mentu t, do chwili ¢,:

Z=X+Y @.1)

przy czym:

X jest zmienng losowg odpowiadajgca luce pomiarowej o gestosci prawdopodo-
bienstwa f.(x);

Y jest zmienng losowg odpowiadajgca okresowi ewidencji awarii o gestosci praw-
dopodobienstwa f,(y);

Z jest zmienng losowg odpowiadajgcg okresowi bezawaryjnej pracy systemu o ge-
stosci prawdopodobienstwa f;(2).

Dystrybuanta zmiennej losowej stanowigcej sume¢ dwoch niezaleznych
zmiennych losowych (4.1) w obszarze calkowania S ma postac:

F(2) = [[ £.G0, (n)dsdy = [ £, [ £,(9)dy = [ £, (9)dy [ £.(ds (42)
N —0 —o — —

za$ funkcja gestosci prawdopodobienstwa stanowi pochodng dystrybuanty co
wobec powyzszego, funkcja gestosci prawdopodobienstwa zmiennej losowej Z
stanowi splot dwoch funkcji gestosci:

£()= [ £.(z - )f, ()i 43)

lub:

£(2)= [ £.(0f, (s —x)dx (44

Powyzsze wyrazenia s tozsamosciowe. Wybierajac do oceny funkcji f(z)wyra-
zenie (4.3) oraz stosujac estymator Parzena (3.4) z wykorzystaniem niezaleznych
prob losowych odpowiadajacym zmiennym X i Y w postaci:

x3h ) @s)

uzyskuje sie:

f(z)_NNh jz {z y- X}%Klz

xy —epi=1 x j=1

} (4.6)

y
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przy czym:

N,, N, — liczba lat pracy systemu odpowiednio w czasie luki pomiarowej i okresu
ewidencji do zaobserwowanej awarii, tj. liczba elementow zbioru warto-
Sci zmiennych losowych X 1Y,

h., h,— wspotczynniki gladkosci odpowiadajace luce pomiarowej (X) i okreso-
wi ewidencji (Y).

Po przemnozeniu sum w wyrazeniu (4.6) mozna zapisac:

A 1 %N Taoy-x] [y-v @7
f(z)—NNthijK{ : }K{h }dy

W przypadku gaussowskiej funkcji jadra (3.10) po scalkowaniu powyzsze
rownanie (4.7) przybiera postaé:

(X, +Y, -2) (4.8)

/@)= N,N, lzn(h2 +h?) Z‘fze}{p 2Ah; +h

co jest rownowazne wyraieniu

. N, N Y.
@)= Z > K {*Z} 4.9)

x y =1 j=1

gdzie:

he ik (4.10)

przy czym wspotczynniki gtadkosci &, 1 , mozna wyznaczy¢, wykorzystujac zalez-
nos¢ (3.23) w odniesieniu do prob losowych (4.5) odpowiadajgcym zmiennym X
1Y, a nastepnie wspolczynnik # okreSlony rownaniem (4.10).

Estymator funkcji prawdopodobiefistwa przewyzszenia stanowigCy miare
niezawodnosci przedstawia si¢ nastepujaco:

B=)= | Ferde 1D
stad: Z
o001 & (X +Y, -2 (4.12)
Y ZZ(P[)
gdzie:

_ 1o g’ (4.13)
(P(u)—m.[oeXP[_sz&
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Estymator intensywnosci awarii zgodnie z rownaniem (2.5) mozna zapisaé
W postaci:

X(Z)zjf(z) (4.14)
()

5. Przyktad obliczeniowy

Na podstawie dostgpnych z lat 1990-2002 rejestracji awarii magistral sieci wo-
dociggowej jednego ze Sredniej wielkosci miast polskich przygotowano dwa 75-e-
lementowe zbiory danych, w ktorych:

e pierwszy zawieral wydzielenie okresow dotyczacych luk pomiarowych i ewi-
dencji awarii zgodnie z rys. 4.1 co umozliwito utworzenie dwoch prob loso-
wych typu (4.5) i wykorzystanie zaleznosci (4.12) do oceny niezawodnosci,
(4.9) do oceny funkcji gestoSci oraz (4.14) do oceny intensywnoSci awarii; uzy-
skane wyniki obliczen opisane nazwg ,splot” (linie czarne) przedstawiono
w powyzszej kolejnosci na rys. 5.1, rys. 5.2 i rys. 5.3,

e drugi zbidr 75 danych stanowit jedng probe losowa w postaci:

(), 61

gdzie N stanowi liczbe lat do pierwszej awarii, liczac od poczatkowego roku uru-
chomienia magistral wyzej wspomnianej sieci wodociggowej. Zbioru (5.1) nie
rozbito na dwie czgsci i nie wydzielono okresow luk pomiarowych i ewidencji
awarii. Do obliczen przyjeto w przypadku oceny niezawodnosci zaleznosc:

L1 [T (52)
P([)—N;(PLL ]

t gauss

gdzie:
T; - i-ty element N-elementowej proby losowej ,
e gauss — WSpOczynnik gtadkosci zalezny od liczebno$ci(N) proby {T, }il oraz od

wartosci jej elementow okreSlony na podstawie rownania (3.23).

Estymator funkcji gestoSci prawdopodobienstwa miat postac:

N 1 N t-T. (5.3)
= -~ N |4
f®) Nh Z gm[h }

t gauss 1=1 t gauss

gdzie:
K. [.] — gaussowska funkcja jadra okreslona zaleznoscig (3.10).

Estymator intensywnosci awarii przyjety do obliczen pozostat zgodny z posta-
cig (4.14), ale w tym przypadku z wykorzystaniem zaleznosci (5.2) i (5.3).
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Uzyskane wyniki obliczen opisane nazwg »bez splotu” przedstawiono w po-
wyzszej kolejnosSci na rys. 5.1, rys. 5.2 1 rys. 5.3.

niezawod nose
=] = L]
b i oy

=
[N]

0

L

— aplot

bez splot

10 2 a0 40
lata do awarii

0

Rys. 5.1. Poréwnanie niezawodnosci w zaleznosci od czasu pracy systemu magistral sieci
wodociagowej do chwili zarejestrowania awarii w dwéch rozwazanych przypadkach

— z uwzglednieniem splotu i bez splotu

0,08 -
o I A
o 0,05 Il illl
2 gos |‘I i
EE aes '”Ir “'I'n‘_ splot
Z oo .‘lr 1‘ bez sploty
Eoml F \
oot _/,—' \h
2! - " ' -
o 10 20 a0 40

lata do awarii

Rys. 5.2. Poréwnanie funkgji gestosci w zaleznoéci od czasu pracy systemu magistral sieci
wodociagowej do chwili zarejestrowania awarii w dwéch rozwazanych przypadkach

— z uwzglednieniem splotu i bez splotu

Poréwnujac uzyskane wyniki obliczen niezawodnosci, funkcji gestosci i in-
tensywnosci awarii dla dwoch probabilistycznych modeli (4.8 — 4.14) oraz (5.2,
5.3) 1 dwoch prob losowych (4.5) oraz (5.1) zauwaza sie bardziej ,,wyrownany”
przebieg powyzszych charakterystyk funkcyjnych w przypadku modelu sploto-

wego.
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Rys. 5.3. Poréwnanie intensywnosci awarii (lambda-A(t) w zaleznosci od czasu pracy systemu
magistral sieci wodociagowej do chwili zarejestrowania awarii w dwéch rozwazanych przypadkach
— z uwzglednieniem splotu i bez splotu

Rozbieznosci obydwu podejs¢ w ocenie niezawodnosci sg niewielkie (rys. 5.1).
Dotycza glownie poczatkowego okresu lat do awarii oraz okresu pojawienia si¢
wyraznego przegiecia w funkcji gestosci (rys. 5.2). Rdznice w ocenie niezawodno-
sci wystepuja gtownie w przypadku, gdy funkcja gestosci dla wariantu ,,bez splo-
tu” osigga wartoSci nizsze niz w przypadku ,,splotu” (rys. 5.1).

Najwicksze roznice wystepujg w przypadku oceny intensywnosci awarii na
konicu obszaru ewidencji awarii i w obszarze ekstrapolacji (rys. 5.3) — obszar po-
wyzej trzydziestu lat.

6. Dyskusja

Przedstawiona metoda oceny niezawodnosci, a takze charakterystyk funkcyj-
nych, takich jak funkcja gestoSci oraz funkcja niezawodnosci, posiada wiele zalet
wynikajgcych z podejscia nieparametrycznego do estymacji, a mianowicie esty-
macji jadrowej. Najwazniejszy przy tym jest fakt, ze ksztalt funkcji gestoSci praw-
dopodobienstwa/niezawodnosci nie trzeba przyjmowac a priori tak jak w podejs-
ciu parametrycznym, tylko uzyskuje si¢ na podstawie proby losowej, co do ktorej
milczgco przyjmujemy, ze stanowi ,,dobrg” reprezentacje populacji generalne;.

Wydzielenie poczatku okresu ewidencji awarii ¢, (rys. 4.1) i utworzenie dwoch
prob losowych (4.5) pozwala na uwzglednienie dodatkowej informacji o awariach
w poréwnaniu z podej$ciem podanym w przykladzie obliczeniowym (5.2 do 5.3).
Metoda oceny niezawodnosSci i rozwazanych charakterystyk funkcyjnych bazuje
na splocie dwoch funkcji gestosci co jest zgodne z rzeczywistymi uwarunkowa-
niami pomiarowymi awarii przykiadowej sieci infrastruktury. Dzigki temu moz-
na oczekiwaé, ze na podstawie prezentowanej metody (4.8—4.14) uzyska si¢
wickszg adekwatno$¢ w stosunku do rzeczywistej 1 nieznanej niezawodnoSci



Probabilistyczna ocena niezawodnosci systemu sieci infrastruktury z zastosowaniem... 33

przyktadowej infrastruktury w poréwnaniu z przypadkiem opisanym wzorami
(5.2 do 5.3). Tym niemniej wielko§¢ luki pomiarowej ma nierozpoznany wplyw
zawyzajgcy oceng niezawodnoSci. Wynika to oczywiscie z braku danych pomia-
rowych dotyczacych awarii jakie mogly wystgpi¢ w okresie luki pomiarowe;.

Wobec powyzszego, nasuwa si¢ spostrzezenie, ze powyzsze metody mogg by¢
zweryfikowane technikg typu Monte Carlo podobnie jak w pracy [Feluch 1994];
zakladajac okreSlong postac funkcji gestoSci hipotetycznego systemu mozna wy-
generowac ,,proby” losowe okresow bezawaryjnej pracy i bada¢ wplyw réznych
diugosci luki pomiarowej na ocen¢ niezawodnosci. Podejscie takie pozwoli na
okreslenie zmiennosci btedu oceny niezawodnoSci i innych charakterystyk nie-
zawodnosci w zaleznoSci od wielkosci luki pomiarowe;.
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Wojciech FELUCH

Probabilistic Assessment of the Reliability
of the Network System Infrastructure
Using the Kernel Estimation and in Conditions
of the Measuring Gap
The article presents a probabilistic method for assessing the reliability of
the measurement gap in conditions associated with a lack of data relating to
failure in the long term operation of the network infrastructure. Used data

bus failure of water supply network. Nonparametric approach was applied
in the form of kernel estimation using Parzen estimator.

Keywords: water supply network, the gap measurement, reliability, kernel
estimation, Parzen estimator.



