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Kurzfassung:

Der Vergleich alternativer Strategien in stochastischen Warte-
schlangensystemen ist oft nur mittels Simulation mdglich. Haupt-
probleme sind die Umwandlung der durch die Simulation gewonne-
nen Rohdaten in Stichproben, die den Voraussetzungen statisti-
scher Auswertungsverfahren entsprechen, und die Anwendung die-
ser Verfahren selbst. Im Bericht werden hierzu Methoden be-

schrieben und deren Implementierung in der Sprache SIMULA vor-
gestellt.



Simulation of queueing systems:

a programming system for sampling and evaluation of data

Abstract:

Simulation is often used to compare alternative strategies in
stochastic queueing systems. Problems arise as well from the
necessity to transform raw data gained by simulation into
samples matching the requirements of statistical decision
procedures. The report presents a description of statistical
evaluation methods and their implementation in the language
SIMULA.
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1. Einleitung

Der Bericht enthidlt eine Beschreibung der Implementierung von
Verfahren, die den Vergleich alternativer Strategien in sto-
chastischen Warteschlangensystemen mittels rechnergestlitzter
Simulation erméglichen. Dabei wurden zwel Problemkreise unter-

schieden: Stichprobenerhebung und Stichprobenauswertung.

Die Strategien werden anhand verschiedener Charakteristika

- wie Mittelwert, Varianz, Verteilung - von Leistungskenn-
groRen verglichen, die auf Grund der durch die Simulation ge-
wonnenen MeBwerte geschitzt werden. Da diese Mefwerte im allge-
meinen wegen der Autokorrelation und der Einschwingphase nicht
unmittelbar flr die statistischen Verfahren der Stichprobenaus-
wertung verwendet werden k&nnen, miissen sie entsprechend umge-
wandelt werden. Hierzu dienen die Verfahren der Stichprobener-
hebung.

Bei der Stichprobenauswertung erfolgt der eigentliche Vergleich
der Strategien. Mittelwerte, Varianzen usw. der Leistungskenn-
groRen werden durch Konfidenzintervalle abgesichert, auf Gleich-
heit untersucht und im Falle signifikanter Unterschiede der
Grdke nach angeordnet.

Diese Arbeit entstand im Rahmen dér Untersuchungen unterschied-
licher Auftragsvergabeverfahren in Rechnerverbundsystemen mit-
tels eines in der Sprache SIMULA /12/ implementierten Simula-
tionsmodells. Existierende Simulationssprachen - GPSS, SIMSCRIPT,
SIMULA usw. - sowle statistische Programmpakete wie Stat-Pack
/41/ oder der statistische Teil des SSP /L0O/ stellen zwar eine
Anzahl statistischer Prozeduren zur Verfligung, die jedoch auf

das Problem des Strategienvergleichs durch Simulation nicht zu-
geschnitten sind.

Im folgenden Abschnitt 2 wird die Problematik der Stichproben-
erhebung und =-auswertung aufgezeigt und Vorgehensweisen mittels
der implementierten Prozeduren diskutiert. In Abschnitt 3 wer-
den die Verfahren beschrieben und deren Implementierung in der
fir das Simulationsmodell verwendeten Sprache SIMULA vorge-
stellt.



2. Erhebung und Auswertung von Stichproben zum Strategien-
vergleich

2.1. Stationaritidt und Einschwingverhalten

In der Zielsetzung von Simulationsstudien lassen sich zwei
grundsitzlich verschiedene Fragestellungen unterscheiden:

die eine richtet sich auf die Untersuchung von transienten,

die andere auf die stationidrer Systemzustidnde. Transiente
Zustédnde kann man als Ausnahmezustdnde ansehen, d.h. als
Zustdnde, in denen das System besonderen Bedingungen unter-
worfen ist, wie z.B. Betriebsbeginn, Spitzenbelastungen oder
Ausfall von Systemkomponenten. Im Gegensatz dazu spricht man
von stationdren Zustidnden, wenn die Systemparameter als von der
Zeit unabhidngig betrachtet werden kdnnen.

Bei unseren Untersuchungen an Simulationsmodellen von Mehr-
rechnersystemen beschrinken wir uns stets auf den stationiren
Fall, und zwar auf die Stationaritit im weiteren Sinn, die de-
finiert ist durch einen zeitunabhingigen Mittelwert u -und ei-
ne zeitunabhingige Autokovarianzfunktion cov(t)

M :E(Xt) < o

cov(t) = E((X -u) (X, ~w)) < =

mit ganzzahligen t,t und festem v /19/. Bei den von uns vorge-
stellten Verfahren genligt diese im Gegensatz zur Stationaritét
im strengen Sinne - alle Momente sind zeitinvariant - schwichere
Voraussetzung.

Eine Vereinfachung im Hinblick auf praktikable Tests zum Auf-
decken von Instationarititen erreicht man dadurch, daB an-
stelle der Autokovarianz nur die Varianz getestet wird. Flr
T=0 ist nidmlich die Autokovarianz gleich der Varianz und es
ist hdchst unwahrscheinlich, daB stationdre Systemgrdfen filir

alle T auBer 1=0 eine zeitabhingige Autokovarianz besitzen.



Flir einfache Systeme wie z.B. die M/M/1-Warteschlange lassen
sich hinreichende Bedingungen daflir angeben, daf sich das Sy-
stem asymptotisch stationdr verhilt. Flir komplexe Systeme wie
7z.B. Rechnernetze ist dies jedoch i.a. nicht mdglich. Man mu®
dann mit Hilfe statistischer Tests Uberpriifen, ob das System
einen stationfiren Zustand erreicht.

In enger Verbindung mit dem Problem der Stationaritit steht

die Analyse des Einschwingverhaltens, die zur Eliminierung

der eventuell auftretenden Verzerrung von Messungen durch die
Anfangswerte - in unserem Fall leere Warteschlangen und untidti-
ge Bedienungsstationen - notwendig ist. Unter der Annahme, daR
die Voraussetzungen flir ein stationfdres Verhalten gegeben sind,
geht das Simulationssystem nach Beendigung der Einschwingperiode
in die stationidre Phase Ulber; es ist also zuerst die Einschwing-
periode zu bestimmen und anschliefend zu priifen, ob sich das
System im Gleichgewichtszustand befindet.

Zur L&sung des Problems der Einschwingperiode existieren heut-
zutage keine generell anwendbaren Verfahren, so daR man noch
auf die Erfahrung angewilesen ist. Grundsdtzlich lassen sich
zwel Vorgehensweisen unterscheiden, zum einen den Lauf mit be-
stimmten fir den Lauf repridsentativen Anfangswerten zu starten
und zum anderen mit dem idle-Zustand, d.h. leere Warteschlangen
und untdtige Bedienungsstationen, zu beginnen und die bis zu
einem bestimmten Zeitpunkt erfalRten Werte nicht zur Berechnung
der MefRgrdRen heranzuziehen.

Die erste Methode entfdllt flir uns, da wir keine Kenntnisse Uber
das zu erwartende Systemverhalten besitzen. Bei der anderen Metho-
de verlagert sich das Problem der Verzerrung durch die Anfangs-
werte auf die Bestimmung des Zeitpunkts, nach dem das Simula-
tionssystem in die stationiire Phase libergegangen ist.

Mit den in der Literatur vorgeschlagenen Verfahren (s. /10,17,
18,20,27,31,33/) dirfte folgende Vorgehensweise flr einen Stra-
tegienvergleich geeignet sein: zuerst werden einzelne System-
grégen Uber der Simulationszeit vom Zeitpunkt t=0 bis t groRer



voraussichtliche Einschwingperiodenlénge geplottet /10/, um
einen groben Einblick in das Systemverhalten zu bekommen. Er-
gibt sich kein offensichtliches instationlires oder oszillato-
risches Verhalten, so wird dann ausgehend von der Graphik des
Einschwingvorganges dessen Li&nge festgelegt. Hierzu bieten
sich die von Morse, Tocher (s. /27/) und Conway /10/ vorge-
schlagenen Methoden an. Ausgehend von einer Approximations-
formel filir die Autokorrelationsfunktion cov(t) eines M/M/1-
Warteschlangensystems mit der Ankunftsrate A und der Bedie-
nungsrate u

2
cov(t)=a . exp(—iﬂ:%l— T) + b

mit den Konstanten a und b, empfiehlt Morse die Einschwingphase
mindestens so lang zu wdhlen, bis der Exponent einen Wert klei-

ner als =3 annimmt:

S
(u-l)2

Tocher geht von einer Darstellungsmdglichkeit stochastischer
Prozesse durch Uberlagerungen zyklischer Prozesse aus. Ist der
ldngste Zyklus drei- oder viermal durchlaufen, so kann in etwa
angenommen werden, daf der stationiire Zustand erreicht ist. Bei
einem Warteschlangensystem kann z.B. die Warteschlangenlinge
als ein solcher ProzeR betrachtet werden. Ein Zyklus ist been-
det, wenn der WarteprozeR mit dem Zustand einer untdtigen Be-
dienungsstation begonnen und denselben Zustand zum ersten Mal
wieder erreicht hat.

Conway schlidgt in seinem Artikel vor, dann mit der Messung ei-
ner Grofke zu beginnen, wenn der Wert dieser Grofe weder das
Minimum noch das Maximum der restlichen Werte der MeBreihe dar-
stellt.

Die drei Verfahren sind zum Teil filir einfache stochastische Sy-
steme analytisch begrlindet. Ihre allgemeine Anwendbarkeit in der

Simulation von komplexen Warteschlangensystemen beruht jedoch




vornehmlich auf der Erfahrung dieser Autoren. Daher halten wir
es flr angebracht, die Linge der Einschwingphase durch alle
drei Verfahren abzusichern.

Das von Fishman /17/ entwickelte, auf der Theorie der Zeit-
folgenanalyse beruhende Verfahren zur Eliminierung der An-
fangswertverzerrung ist aufwendig und unsicher in seiner Aus-

sagekraft und soll hier nicht weiter diskutiert werden.

In 3.3.2. ist eine Prozedur beschrieben, die unter Vorgabe ei-
nes bestimmten Formats Werte einzelner vom Anwender zu spezi-
fizierender Systemgrdfen liber einen Bildschirm oder Schnell-

drucker in Balkendiagrammform ausgibt.

Da die Methoden zur Bestimmung der Einschwingperiode mit ei-
nigen Unsicherheiten behaftet sind, wird als n#chster Schritt
mit den Daten, die nach der Einschwingphase anfallen, ein Test
auf Stationaritidt durchgefiihrt. Wie bereits erwdhnt, genligt es
zum Nachwels der Stationaritidt im weiteren Sinne i.a., den Mit-
telwert und die Varianz der interessierten Zufallsgrofe auf
Stationaritdt zu testen. Hierbei ist im Ubrigen die Autokorre-
lation der MeRwerte zu berlicksichtigen bzw. zu eliminieren

(s. Kap. 2.2.). Flr den eigentlichen Test auf Stationaritit
lassen sich im Prinzip alle bekannten Tests flir die Zufdllig-
keit von Stichproben verwenden. Im allgemeinen wird man je-
doch Mittelwerte bzw. Varianzen nicht kennen, so daB sich ver-
teilungsunabhdngige Verfahren wie der Run- bzw. Trendtest

(s. %.5.) anbieten.

Wihrend der Runtest zum Aufdecken flukturierender Trends ge-
eignet ist, wird der Trendtest zum Aufdecken monotoner Trends
empfohlen.



2.2. Autokorrelation

Eine wichtige Voraussetzung bei der Anwendung statistischer
Tests wie z.B. der Run- oder Trendtest ist die Unabhingigkeit
der einzelnen Stichprobenwerte voneinander, welches beil der
Simulation von Warteschlangensystemen i.a. wegen der Auto-
korrelation nicht zutrifft. Nimmt man z.B. als ZufallsgroBe
die Warteschlangenlinge, so dirfte einleuchtend sein, daf die
Warteschlangenldnge zu einem bestimmten Zeitpunkt die Warte-
schlangenlingen an den unmittelbar folgenden Zeiltpunkten be-
einfluBt.

Zur Bestimmung von Vertrauensintervallen bezliglich des Mittel-
wertes X ist die Varianz desselben erforderlich, die bei ei-
ner Stichprobe vom Umfang N und der Variangz 02 abgeschitzt
wird durch

O2
Var(E)N ol (1)

Formel (1) gilt jedoch nur bei voneinander unabhéngigen Stich-
probenwerten, im Gegensatz zu

N-1
var (%), * & (1 - Lslyg (2)

mit den Autokovarianzen RS. Letztere besitzen bei der Simula-
tion von Warteschlangensystemen positive Werte, so daR eine
Anwendung von Formel (1) zu einer Unterschdtzung der Varianz

des Mittelwertes filhren wilirde.

Zur Berlcksichtigung der Autokorrelation gibt es entsprechend
Formel (1) und (2) zwei Vorgehensweisen, zum einen die MeB~-
werte so festzulegen, daf man unabhingige Werte erhdlt /10,
11,30/, und zum anderen flir Formel (2) eine Abschitzung zu fin-
den /1,15,16,17/. Beide Methoden gehen von den Mefwerten eines
Simulationslaufs aus, dessen Linge von einem vorzugebenden Ver-
trauensintervall abhingig ist.



Eine Ausnahme zu diesen beiden Verfahren bildet die sogenannte

Methode der Wiederholungsliufe /31/, bel der N Laufe mit unter-
schiedlichen Zufallszahlen durchgefiihrt werden. Jeder Lauf wird
nach einem bestimmten Zeitintervall - i.a. nach der Einschwing-
phase - abgebrochen. Die Endwerte eines jeden Laufs werden dann
flir die Statistik herangezogen. Da normalerweise jeder Lauf die
Einschwingperiode enthdlt, ist dieses Verfahren sehr aufwendig

und kommt deshalb fiir uns nicht in Frage.

Auch die Methoden, die von einer Abschitzung der Formel (2) aus-
gehen, kdnnen fir unseren Strategienvergleich nicht unmittelbar
herangezogen werden, und zwar hauptsdchlich aus zwei Griinden:
zum einen ist bel einem Strategienvergleich darauf zu achten,
daR die Simulationsldufe flir die jeweiligen Strategien unter
méglichst gleichen Bedingungen, wie z.B. gleichem Stichproben-
umfang, ablaufen, zum anderen benbtigen die einzelnen Tests
(siehe Kap. 2.1., 2.3.) unabhdngige Stichprobenwerte. Beides

ist bei diesen Methoden nur unter groRem Aufwand zu erreichen.

Das Verfahren von Fishman /17/ ist unter den Formel (2) zuzu-
ordnenden Methoden die geeignetste. Sie beruht auf der Annahme,
eine stationdre Zeitreihe durch einen sogenannten Autoregressiv-
Moving average-ProzeR abbilden zu kénnen, dessen Parameter eine
einfache Abschdtzung von Formel (2) gestatten. Das Verfahren

ist statistisch fundiert, jedoch nur flir die Berechnung des Ver-
trauensintervalls des Mittelwertes einer Zufallsgrdfe in einem
Simulationslauf empfehlenswert.

Die von uns gewdhlte Vorgehensweise geht auf Conway /10/ und
Crane /11/ zurilick: Die durch die Simulationsliufe gewonnenen
MeRreihen werden in einzelne Intervalle unterteilt, deren Mit-
telwerte fir die Varianzanalyse herangezogen werden (3.4.). Der
Umnfang der Intervalle, d.h. die Unabhidngigkeit der Werte der
einzelnen Intervalle voneinander, wird vorher im Rahmen von
Pilotldufen durch Korrelationsmessungen bestimmt (3.6.). Die
Lidnge der Simulationsl&dufe ergibt sich sodann aus Intervall-
ldnge und Stichprobenumfang und wird fiir alle Strategien gleich
lang gesetzt (s. auch /10/).



In 3.7. ist dazu noch eine Prozedur aufgefiihrt, die die Mbglich-
keit bietet, ausgehend von bestimmten Korrelogrammwerten (3.6.)
das Leistungsspektrum zu berechnen. Obwohl das Korrelogramm

und das Leistungsspektrum, mathematisch gesehen, dquivalent
sind (Zeit - Frequenzbereichdarstellung), liefern sie doch
einen unterschiedlichen Blickwinkel auf die zu analysierenden
Daten. Flir unsere Simulationsanwendungen biletet die Darstellung
im Frequenzbereich M8glichkeiten, gewisse Aussagen lber die
Varianz der Zeitreihe zu treffen und Periodizititen der Zeit-
reihe zu entdecken. Im Ubrigen ist eine Eigenschaft des Lei-
stungsspektrums - Bereitstellung unkorrelierter benachbarter
Schétzwerte - flr z.B. Validationszwecke sehr vorteilhaft. Auch
ist der Aufwand zur Berechnung des Leistungsspektrums gering,
wenn die Korrelationswerte vorliegen.

2.3. Stichprobenauswertung

2.3.1. Allgemeines

Zum Vergleich alternativer Strategien ziehen wir als MaR flir
die Bewertung der Strategien hauptsichlich die Mittelwerte

der Leistungskenngrdfen heran. Daneben sind auch Aussagen Uber
die Varianzen der Kenngrdfen von Interesse, nicht nur weil die
Varianzen zur Mittelwertsuntersuchung unerl&flich sind, sondern
auch die Gleichméfigkeit der Strategien widerspiegeln. Die an-
hand der Stichproben ermittelten Schitzwerte sind durch Konfi-
denzintervalle abzusichern, auf Gleichheit zu untersuchen und

im Falle signifikanter Unterschiede der GrdRe nach anzuordnen.

Naheliegend ist die Verwendung der Methoden der Varianzanalyse,
die jedoch von den Stichproben neben der Unabhingigkeit die Nor-
malverteilung und die Varianzgleichheit fordert. Da die Unab-
hdngigkeit - wie schon in 2.2. besprochen - durch geeignete
Auswahl der Stichproben und Experimentdurchfiihrung zu gewdhr-
leisten ist, konzentrieren wir uns im weiteren nur auf Auswir-
kungen der Abweichungen von der Normalverteilung und Varianz-

gleichheit und stellen geeignete Tests zur Priifung der Abwei-



chungen bereit. Einige Verfahren, insbesonders die auf dem
F-Test bestehenden, zeigen sich unempfindlich gegeniiber Ab-
weichungen von diesen Voraussetzungen, sofern die Stichpro-
benumfinge der zu vergleichenden Strategien gleich und ent-
sprechend groB sind.

Nichtparametrische Tests sind naturgemidR aussageschwldcher als
parametrische, da sie entweder keine Voraussetzung an die Ge-
stalt der den Stichproben zugrundeliegenden Verteilungen stel-
len oder nur deren Stetigkeit verlangen. Ihre Anwendung ist
daher insbesonders bei kleinen Stichprobenumfidngen (< 10) un-
problematischer.

Sequentielle Verfahren erlauben das sofortige Abbrechen des Ex-
periments bei Erfiillung des durch das vorgegebene Signifikanz-
niveau festgelegten Abbruchkriteriums und setzen nicht die
Existenz von Tabellen {liber kritische Werte der Irrtumswahr-
scheinlichkeiten voraus. Sie wurden nur bei Anordnungsproblemen
berlicksichtigt, da in anderen Fdllen ausreichend Tabellen vor-
handen sind.

2.3.2. Diskussion der Verfahren

Punktschitzungen der Mittelwerte und Varianzen (3.8.) der Ver-
teilungen der den Stichproben zugehérigen Grundgesamtheiten
liefern erste Ubersichten, zumal wenn sie durch Angabe von Kon-
fidenzintervallen (3.9.) erginzt werden. Verfahren 3.9.2. lie-
fert insbesonders gleichzeitig geltende Intervallschitzungen
flir die Mittelwerte mehrerer Stichproben. Die Methoden setzen
zwar Normalverteilung voraus, kdnnen jedoch fUr beliebige Ver-
teilungen verwendet werden, falls die Stichprobenumfénge geeig-

net gewdhlt werden, etwa

30 flir den Mittelwert und
100 filir die Varianz.



Lassen die hiermit erhaltenen Ergebnisse darauf schlieBen,
daR Mittelwerte bzw. Varianzen sich signifikant unterschei-
den kdnnten, so wird man multiple Vergleiche (engl.: multiple
comparison) durchflihren oder Anordnungs- und Auswahlverfahren
(engl.: multiple ranking and selection) anwenden, ansonsten
aber zuerst Gleichheitspriifungen vornehmen.

Wir betrachten zundchst die Untersuchung von Mittelwerten.

Die Mittelwerte zweier Grundgesamtheiten vergleichen wir mit-
tels des Student's-t=-Tests (3.10.1.1.) oder seines nichtpara-
metrischen Gegenstlcks, des Mann-Whitney-U-Tests (3.10.1.2.),
bei denen unterschiedliche Alternativen zur Nullhypothese be-
rlicksichtigt werden k&nnen.

Zum Vergleich der Mittelwerte mehrerer Grundgesamtheiten ziehen
wir den F-Test (3.10.2.1.) oder den nichtparametrischen Kruskal-
Wallis-Test (3.10.2.2.) heran, deren einzige Alternative die
Ungleichheit der Mittelwerte ist.

F-Test sowie t-Test setzen Unabhingigkeit, Normalverteilung

und Varianzgleichheit voraus und lassen unterschiedliche Stich-
probenumfinge 2zu. Beide Tests sind relativ unempfindlich gegen-
iber Abweichungen von der Normalverteilung und der Varianz-
gleichheit der Grundgesamtheiten, falls die betrachteten Stich-
probenumfénge gleich sind und entsprechend grof gewidhlt wer-
den, so beim t-Test etwa > 30. Wihrend zu diesen Tests Tabel-
len Uber kritische Werte der Verwerfungsbereiche in den mei-
sten Statistikblichern zu finden sind, existieren filir ihre nicht-
parametrischen Gegenstlicke oft nur Tabellen flir kleine Stich-
probenumfédnge. Bei umfangreichen Stichproben sind jedoch Nor-
malverteilung bzw. x2—Verteilung gute Approximationen fir die
Verteilungen der Teststatistiken.

Sind m>2 signifikant unterschiedliche Mittelwerte gegeben

(der Fall m=2 ist mit o.a. Verfahren durch entsprechende Alter-
nativhypothesen erfaBbar), so sind Aussagen liber die Mittel-
wertsdifferenzen erwlinscht. Hierzu dienen die Verfahren von

3.11., die Unabhdngigkeit, Normalverteilung und Varianzgleich-



heit voraussetzen.

Ein vor dem Versuch bestimmter fester Vergleich zweier Mittel-
werte (aus einer Menge von m Mittelwerten) kann mit dem mul-
tiplen-t-Test (3.11.1.) behandelt werden.

Sollen jedoch nach Auswertung des Experiments mehrere Mittel-
werte verglichen werden, so genligt es nicht, die Fehlerwahr~
scheinlichkeit fiir einen einzelnen Vergleich zu berilicksichti-
gen, sondern man muR die Fehlerwahrscheinlichkeit fir alle m8g-
lichen Vergleiche der Mittelwerte vorgeben. Aus diesem Grund
kann der multiple-t-Test nicht zu Aussagen liber gleichzeitig
geltende Intervalle flir alle (?)—Mittelwertsdifferenzen heran-
gezogen werden. Man verwendet hierzu im Falle des Vergleichs
eines Mittelwerts mit allen restlichen die Dunnet-Methode
(3.11.2.) und, falls alle (2)—Mittelwertsdifferenzen zu pri-
fen sind, die Tukey-Methode (3.11.3.).

Verallgemeinerte Mittelwertsvergleiche sind Gegenstand der
Theorie der Kontraste /37,42/. Ein Kontrast zwischen den Para-

metern Hysoeesly ist eine lineare Funktion vy,

der My mit bekannten konstanten Koeffizienten cy und der Be-

c. = 0.

dingung 1

m
i=1

Beispiele filir Kontraste sind die bereits erwdhnten Mittelwerts-
differenzen oder die Differenz zwischen Gruppen von Mittel-
werten etwa

lp = % (U1+U2+UB) - % (HM'F}JS).

Solche Kontraste untersucht man mit dem Scheffé-Test (3.11.4.).



Flir die Mittelwertsdifferenzen ist bei gleichen Stichproben-
umfédngen die Tukey-Methode der Scheffé-Methode vorzuziehen,
da sie kilirzere Vertrauensintervalle flir die Kontraste gibt.
Andererseits besitzt die Scheffé-Methode den Vorteil, daf
sie unempfindlich ist gegenliber Abweichungen von Normalver-
teilung und Varianzgleichheit bei gleichgrofen Stichproben-
umféngen.

Beide Methoden liefern Vertrauensintervalle, die alle gleich-
zeitig flr die zu untersuchenden Mittelwertsdifferenzen gel-
ten, und k6nnen daher zur Anordnung der Mittelwerte nach ihrer
GrdBe verwendet werden (3.11.5.), falls die Stichprobenumfinge
der einzelnen Strategien gleich sind.

In der Praxis ist man aber oftmals nicht an Aussagen Uber Ver-
trauensintervalle von Mittelwertsdifferenzen interessiert,
sondern will im einfachsten Fall nur entscheiden kb6nnen, wel-
che Strategie unter mehreren die im vorgegebenen Sinn "beste"
ist. Sei im folgenden unter der "besten'" Strategie die mit

dem grdéRten Mittelwert verstanden. Die Entscheidung wird schwie-
rig, falls der grdRte und zweitgrdRte Mittelwert sich nur ge-
ring unterscheiden. Daher empfiehlt sich folgende statistische
Problemformulierung von Bechhofer /2/: Die Wahrscheinlichkeit
der korrekten Auswahl der besten Strategie soll groBer oder
gleich einem vorgegebenen Wert P sein, falls der grofRte Mit~-
telwert den zweitgrdften um einen vorgegebenen Wert § oder
mehr Ubersteigt. § ist also der kleinste Wert der Differenz
zwischen dem grdfRten und zweitgrdRten Mittelwert, den es zu
entdecken gilt. Durch ihn ist eine Indifferenzzone festgelegt.
Man nennt daher solche Methoden, Indifferenzzone-Methoden.

Eine andere Vorgehensweise wurde von Gupta /23/ entwickelt:
man bestimmt eine Untermenge der m Strategien, die mit vorge-
gebener Mindestwahrscheinlichkeit die t besten Strategien ent-
hdlt. Die GroRe t wird als Zufallszahl behandelt und ergibt
sich als Resultat des Verfahrens.

Beide Probleme werden durch die Formulierung von Sobel /29,

39/ erfaBt. Sein Ziel ist es, eine Untermenge mit Mindestum-




fang s auszuwdhlen, so daf mit Mindestwahrscheinlichkeit P
die t besten Mittelwerte gemiR einer vorzugebenden Indif-
ferenzzonenangabe darin enthalten sind. Neben P ist hier t

vorzugeben; s wird durch das Verfahren festgelegt.

Unter der Vielzahl der zu diesem Komplex entwickelten L&-
sungsvorschlige /4,26/ berticksichtigen wir nur die Indif-
ferenz~-Methoden, da sie es uns erlauben, mit einer vorzu-
gebenden Wahrscheinlichkeit festzustellen, welche Strategie
die beste ist, die somit die Problematik des Strategienver-
gleichs am direktesten angehen. Die von uns ausgewdhlten Ver-
fahren haben zudem den Vorzug, daBl sie nur den Schitzwert

der Varianz und nicht deren genauen Wert bendtigen, wie

dies bel speziell solchen Verfahren oft der Fall ist.

Das zwelstufige Verfahren von Bechhofer (3.12.1.) kann zur
Bestimmung sowohl des grdfRten Mittelwerts als auch der voll-
stdndigen Anordnung benutzt werden. Unabhingigkeit und Normal-
verteilung werden vorausgesetzt, nicht jedoch gleiche Varianz,
wobei Uber Auswirkungen einer Abweichung von der Normalvertei-
lung nichts bekannt ist. Bei der Bestimmung des Stichproben-
umfangs ist man auf Tabellen /14/ angewiesen, die jedoch nur
fir maximal 3 Strategien angegeben sind. Weitere Tabellen

sind den Autoren nicht bekannt.

Hier helfen die sequentiellen Verfahren von Bechhofer (3.12.2.)
und Paulson (3.12.3.) weiter, zu deren Anwendung keine Tabel-
len bendtigt werden. Mit ihnen kann man nur die Strategie mit
dem grbpten Mittelwert finden. Zus8dtzlich zu den Voraussetzungen
von 3.12.1. verlangen sie gleiche Varianzen. Da die Wahrschein-
lichkeit der korrekten Strategieauswahl beim sequentiellen Bech-
hofer-Verfahren sich &hnlich wie die Macht des F-Tests verhilt,
konnen umfangreiche und gleichgrofe Stichproben Auswirkungen
geringer Abweichungen von der Normalverteilung und der Varianz-
gleichheit mildern /26/.

Das mehr heuristische Verfahren von Paulson (3.12.3.) elimi-

niert in seinem Verlauf unglinstige Strategien und ist daher



aufwandsdrmer in der Berechnung. Die Wahl eines effizienten
Umfangs der Ausgangsstichprobe wird durch Approximationswerte
unterstitzt.

Bei der Untersuchung von Mittelwerten wurden fir die den Stich-
proben zugrundeliegenden Verteilungen hiufig Varianzgleichheit
gefordert. Die folgenden Tests prifen diese Bedingung und set-

zen dabel Unabh8ngigkeit und Normalverteilung voraus.

Im Falle zweier Stichproben verwendet man Verfahren 3.13.1.
welches gegenliber Abweichungen von der Normalverteilung emp-
findlich ist. Durch die in 3.13%.1. beschriebene Stichproben-
transformation kann jedoch der bei solchen Abweichungen unemp-
findliche t-Test (3.10.1.1.) herangezogen werden.

Flir mehrere Stiéhproben empfiehlt sich die Methode von Scheffé
(3.13.2.), die unempfindlich gegenliber Abweichungen von der
Normalverteilung ist. Die Stichproben werden mit der Scheffé-
Transformation (3.13.2.) behandelt und anschliefend dem F-Test
unterworfen. Die Scheffé-Transformation bewirkt, daf die trans-
formierte Stichprobe besser normalverteilt ist als die Aus-

gangsstichprobe.

Verfahren, die gemessen an den Aussagen liber Mittelwerte &hn-
liches flUr Varianzen leisten, sind notwendig, um bei starken
Abweilchungen der Stichprobengrundgesamtheiten von Varianz-
gleichheit und Normalverteilung eine Bewertung der Strategien
vornehmen zu kdnnen.

Hier zeigt sich der groBe Vorteil der Scheffé-Transformation.
Die mit ihr gewonnenen Stichproben, die mbglichst gleichen Um~
fang besitzen sollten, k&6nnen mit den Verfahren von (3.11.)
und (3.12.) behandelt werden. Bedingt durch die Art der Trans-
formation erhdlt man keine Aussagen ilber Varianzdifferenzen,
sondern Uber Verhdltnisse zwischen Varianzen, wie in 3.13.3.
ndher erliutert wird. Spezielle Anordnungs- und Auswahlver-
fahren flr Varianzen im Fall mehrerer Stichproben finden sich
in /5/.




Um letztlich auch priifen zu k&nnen, ob eine Stichprobe der
Normalverteilung entstammt, wurde der Kolmogoroff-Smirnov-
Test (3.14.) ausgewdhlt. Dieser gilt zwar nur flr stetige
Verteilungen im Gegernsatz zum Chi-Quadrat-Test, der auch flr
diskrete Verteilungen verwendet werden kann. Er ist jedoch
leichter handzuhaben und zusitzlich zum Vergleich zweier
empirischer Verteilungsfunktionen geeignet.

3. Verfahren und ihre Implementierung

3.1. Allgemeines

Die Beschreibung der Implementierung eines Verfahrens ist
wie folgt gegliedert:

a) Beschreibung des Verfahrens
b) Dokumentation der Implementierung des Verfahrens

¢) Literaturhinweise

Zu a):

Die Beschreibung ist auf die Angabe des reinen Formalismus be-
schrinkt und enthidlt i.a. keine ndhere Erdrterung theoretischer
Hintergriinde. In c¢) wurden deshalb neben Hinweisen auf erfor-
derliche Tabellen auch solche auf Spezialliteratur berlicksich-
tigt.

zu b):

Bei der Implementierung der Verfahren als Prozeduren wurde we-
niger auf Programmeffektivitit als vielmehr auf Ubersichtlich-
keit des Programmflusses geachtet. Um dem Benutzer mehr Infor-
mationsmdglichkeiten zu bieten, wurde die Anzahl der Ausgabe-
parameter zum Teil grdRer gewdhlt, als es das jeweilige Pro-
blem verlangt. Die Dokumentation umfaft Hinweise auf Verwen-
dung der in 3.2. beschriebenen Hilfsprozeduren - QUICKSORT,
QUICKSR und NDTR - und Einschrénkungen, die beim implementier-
ten Verfahren vorgenommen wurden. So sind z.B. einige Prozedu-

ren nur flir den Fall gleichgrofer Stichprobenumfdnge angelegt.



An die Auflistung des Prozedurprogrammstilicks - die Variablen-
namen entstammen dem Englischen - schlieRt sich die Dokumen-
tation Uber die formalen Prozedurparameter in Form einer
5-spaltigen Tabelle an:

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
Par.: Name des Parameters
Typ: Typ des Parameters
I Integer
IA Integer Array
R Real
RA Real Array
B Boolean
BA Boolean Array
T Text
E/A: Eingabe~ oder Ausgabeparameter
E Eingabe
A Ausgabe
Uberg. : Art der Parameterlibergabe

Ref Referenz
Val  Wert Ubergabe
Name Namens

Bedeutung: Beschreibung der Funktion des Parameters

3.2. Die Hilfsprozeduren QUICKSORT, QUICKSR, NDTR

3.2.1. Prozedur QUILCKSORT

a) QUICKSORT sortiert die Elemente der als Vektor LIST einge-

gebenen Liste der Gr&Be nach.

Bsp.: LIST
LIST

1

(4,7,2) wird durch QUICKSORT in
(2,4,7) umgewandelt.



b)

PROCEDUKE QUICKSORT(LIST,B,E);
INTEGEER B,yE;REAL ARRAY LIST3

BEGIN INIEGER I,JSsREAL F;
[:=8B3J3=E;
Ml: EOR J3=J~1 WHILE LIST(I) <= LISTI(J)
DO 1E I=J IHEN GQIQ M23

$=LISTOL)SLISTLI) e=LIST(JY;LIST

FOR T:=1%1 WHILE LIST(1) <= LIST
DO 1E I=J IHEN GOQIQ M2;
Fe=LISTOI)SLIST(I) s=LIST(JISLIST(Y) :=F3
GUTID M1
M2: Ji=J+1l;
IF B<I-1 THEN QUICKSORT(LIST,B,1);
JE J+1<E IHEN QUICKSORTI(LIST,JyE);

END OF QUICKSCRT;

J):=F3

(
(J)

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

LIST RA Ref zu sortierende Liste
sortierte Liste

Val untere Bereichsgrenze

w
H
|3 N o B =

Val um 1 erhbhte obere Be-
reichsgrenze
(ist N obere Bereichs-
grenze, so ist fir E
der Wert N+1 einzuge-
ben)

¢) Lit: /44y

3.,2.2. Prozedur QUICKSR

a) QUICKSR sortiert nicht nur wie die Prozedur QUICKSORT
eine Liste LIST, sondern gibt zur sortierten Liste die
urspringliche Stellung der Elemente in der Liste im Vek-
tor RANG aus. RANG besitzt dieselben Bereichsgrenzen wie
LIST.

Bsp.: LIST = (4,7,2) und RANG = (1,2,3) werden von QUICKSR
in LIST = (2,4,7) und RANG = (3,1,2) umgewandelt.



b)

PROCEDURE QUICKSKRI(LISTyByE,RANG);
INIEGEE ByE;INTEGER ARRAY RANG;REAL ARRAY LIST;

BREGIN INJEGER T,J,G3EEAL Fs
I:=B3Jd:=Fk;
Ml: EQR J:=J=1 WHILE LIST(I) <= LIST(J)
DO LE I=J IHEN GQIQ M2;

Fr=LISTCI)SLISTCI) s=LISTIISLIST(I):=F;
G:=RANG(I);RANG(I):=RANG(J);RANG(J):=G;
EQR 1:=I+1 WHILE LIST(I) <= LIST(J)

00 1F T=J IHEN GOID M23
Fr=LISTCIISLISTOI) :=LISTUJ)LISTUI)=F;
G:=KANG (1) ;RANG(T)z=RANG(J);RANG (J):=G;

GOI0 M1;

M2: Ji=Jd+1;

IE B<I=1 IHEN QUICKSR{LISTyByIsRANG);

JIE J+1<E IHEN QUICKSR(LISTyJ,E4RANG) 3
END OF QUICKSR;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
LIST RA E Ref
A wie bei QUICKSORT (3.2.1.)
B I E Val
E E Val
RANG IA E Ref
A wie oben unter a) erldutert

3.2.3. Prozedur NDTR

a) Die Zufallsvariable X sel normalverteilt mit Mittelwert O
und Varianz 1. Die Prozedur berechnet zu vorgegebenem Ar-
gument X den Wert der Verteilungsfunktion und den der Dichte-
funktion. Hierbei wurde die Approximation aus /40/ verwen-

det, deren maximaler Fehler bei 7 . 107/ liegt.



b)

PROCEDURE NCTR{X,PROB,DENS);
NAME PRCB,DENS;REAL XysPROB,DENS3

BEGIN REAL XABS,S,73
XABS:=ABS(X);
$:=21e0/(1.0+40.2316419%XABS);
DENS:=043989423%EXP(=X%X/2.0)3
t=2(((1e330274%5=1,821256)%S+1,781478)%5=0,3565638)%540,3193815;
PROB2=1e 0=~CENSXS*T3
IF X<0 IHEN PROB:=1.0-PROB;
END OF NDTR3

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

X R E Val Argument

PROB R A Name Wert der Verteilungsfunktion
DENS R A Name Wert der Dichtefunktion

c) Lit: /40/

3.3, Plotprozeduren

3.%3.1. Histogrammausgabe

a) Die Prozedur HISTO PLOT dient der Ausgabe von Histogrammen
iber einen Bildschirm oder Schnelldrucker. Ausgehend von
Wertepaaren (Xi,yi) flir i = 0(1)N, die in den beiden Fel-
dern X und Y bereitstehen, werden die yi's in Balkenform
Uber den X;-Werten dargestellt, und zwar jewells ein Werte-
paar (xi,yi) pro Schreibzeile, so daR die X~Achse senk-
recht zur Schreibzeile verlduft (s. Beispiel Abb. 1).

Die Werte des Feldes Y werden innerhalb der Prozedur auf
die maximale Schreibstellenanzahl einer Ausgabezeile

CHARPLINE normiert und Zeile filir Zeile zusammen mit den



arithmetischen Werten der Xi5 ausgegeben. Die Lage der Ab-

i
zisse ist dabeili durch den maximalen negativen (minimalen po-
sitiven) und maximalen positiven (minimalen negativen) Ordi-

natenwert bestimmt.

Das Balkendiagramm kann wahlweise mit entsprechenden Uber-

schriften und Achsenbezeichnungen versehen werden.
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PROCEDURE HISTO_PLOT(TITLEZABSZyCRDINyX,YsNyCHARPLINE,
DIGPVALUE) ;

YALUE TITLE ORDINJABSZ;

IEXI TITLE,ABSZy0ORDIN;

ABRAY X,Y3

INIEGER NyCHARPLINE,DIGPVALUE;

BEGIN INIEGER I ,AUX1,AUX2,BEAMLENGTH;
IEXI STRCKE;STAR;
REAL VMAX,VMIN,CENTRE;
BEAMLENGTH:=CHARPLINE-2*(DIGPVALUE+7};
STROKE:=~EBLANKS (CHARPLINE); STAR:=BLANKS(CHARPL INE);
EQR I:=1 SIEP 1 UNTIL CHARPLINE DC
BEGIN STROKE.PUTCHAR(*_*); STAR.PUTCHAR{ V) ; END3
EQR 1:=0 SIEP 1 UNIIL N DQ
BEGIN IE Y(I)>VMAX IHEN VMAX:=Y(I);
1E YCII<KVMIN THEN VMIN:=Y(I);
END3
IE VMIN>QO IHEN CENTRE:=VMIN ELSE IE VMAX<KQO THEN CENTRE:=VMAX
ELSE CENTRE:=0;

EJECTI(1)

OUTTEXT{BLANKS ({CHARPLINE~-TITLE.LENGTH)/2))3

QUTTEXT(TITLE) ; CUTIMAGE:

EJECT(LINE+2)3

CUTCHAR(?® )3 OQUTTEXT(ABSZ) OUT IMAGE

OUTTEXT( BLANKS(DIGPVALUE+8)) 3 CUTTEXT(CRDIN) ; CUTI MAGE ;
OUTIMAGE;

OUTTEXT(STROKE); OUTIMAGE;S

AUX1 s=ENTIER((CENTRE=VMIN)*(BEAMLENGTH=1)/
(1E VMAX~VMIN < 1 IHEN 1 ELSE VMAX=VMIN)+C.5);
EQR 1:=0 SIEP 1 UNIIL N DQ
BEGIN OUTREAL(X(I),DIGPVALUE,DIGPVALUE+6);
OUTREAL(Y(TI)yDIGPVALUE,DIGPVALUE+T);
AUX2 :=ENTIER{(Y(I)=VMIN)*(BEAMLENGTH=1)/
(LE VMAX=VMIN < 1 IHEN 1 ELSE VMAX=VMIN)+0.5);
IF AUX2<AUX1 IHEN
BEGIN OUTTEXT(BLANKS{AUX2)); OUTTEXTISTAR.SUB({1lyAUX1=-AUX2));
OUTCHAR( *|*%); OUTTEXT({BLANKS (BEAMLENGTH=-AUX1~1))3;
END3; :
IE AuUXx2=AUX1 IHEN
BEGIN OUTTEXT(BLANKS(AUX2) )3 CUTCHAR('%x%);
OQUTTEXT{BLANKS(BEAMLENGTH~AUXL=1))3
END3
IE AUX2>AUX1 IHEN

BEGIN
OUTTEXT{BLANKS (AUX1)); OUTCHAR(®* [ )3

OUTTEXT(STAR.SUB(1,AUX2~AUX1));
OUTTEXT(BLANKS{BEAMLENGTH=AUX2-1));
END;3
OUTIMAGE;
END;
END OF HISTC_PLOT;



Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
TITLE T E Val Ubersicht des Histogramms
ABSZ T E Val Abszissenbeschriftung
ORDIN T E Val Ordinatenbeschriftung
X RA E Ref Abszissenwerte
(xi), i=0(1)N
Y RA E Ref Ordinatenwerte
(y;), 1=0(1)N
N I E Name Dimension von X und Y
CHARPLINE I E Name maximale Druckstellen-
anzahl pro Zeile
DIGPVALUE I E Name Anzahl der Ziffern eines
Werts

3.3%.2. Plotausgabe von Werten einer MeBreihe

a) Die Prozedur VALUE_ PLOT stellt MeBwerte in Balkendiagramm-
form liber einen Schnelldrucker oder Bildschirm graphisch
dar. Die aufzuzeichnenden Werte Xy s i=1(1)N, werden der
Prozedur mittels eines Feldes X mit dem Umfang N Uberge-
ben. Innerhalb der Prozedur werden die Xy auf ihren grohk-
ten Wert, entsprechend der maximal zul8ssigen Balkenlénge,
normiert und sequentiell ausgedruckt. Da im Gegensatz zur
Ausgabe bei der Prozedur HISTO_PLOT in diesem Fall kein
hoher Aufldsungsgrad benétigt wird - es soll nur ein gro-
ber Einblick in die MeRBwertestruktur gegeben werden -,
verlduft die Abszisse parallel zu einer Druckzeile mit
der maximalen Schreibstellenanzahl CHARPLINE und der Druck-
zeilenanzahl pro Seite LINESPPAGE. Der Parameter NPAGE gibt
die Anzahl der Abschnitte einer Druckseite an (im Beispiel
(s. Abb. 2) ist NPAGE = ).
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Auszug aus einer Plotausgabe mit dem Prozeduraufruf
VALUE_PLOT(X,2000,4,65,60);



b)

- 25 -

PROCEDURE VALUE_PLOT(XyNyNPAGE,CHARPLINE, LINESPPAGE);

REAL ARRBRAY X;
INIEGER NeNPAGE ,CHARPLINE,LINESPPAGE;

BEGIN INTEGER T9JyKyLyBLMAX,AUX]1,AUX2,COUNTERS
REAL XMAX;

IEXI AXIS;

LINESPERPAGE (L INESPPAGE ) ; .
BLMAXS=ENTIER(LINESPPAGE/NPAGE+0.5)-2;
AUX1:=ENTIER((CHARPLINE=1)/10);
AUX2 :=ENTIER(N/(10%AUX1) )
AXIS:=BLANKS(AUX1*%10+1)3;
AXISePUTCHAR(® %)
EQOR I:=1 SIEP 1 UNIILL AUX1 DO
BEGIN AXIS.PUTCHAR(®*]*)3EQR J:=1 SIEP 1 UNIIL 9 DO

AXISe PUTCHAR( =1}
END;
EOR 1:=1 SIEE 1 UNJIL N DQ
LIE X(I) > XMAX IHEN XMAX:=X(I)3;
EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DO
X{I)s=ENTIER(X(I)*BLMAX/XMAX+0,5);

EJECT(1);
EQR L:=0 SIEP 1 UNIIL AuX2 DO
BEGIM
EQR J:=BLMAX SIEP -1 UNTIL 1 QG
BEGIN OUTCHAR(®' *); EQR K:=1 SIEP 1 UNJIL AUX1*1C DQ
IE L*AUX1*10+K > N IHEN COTL FARTHER
ELSE IE X(L*AUX1*10+K)>=J THEN OUTCHAR (%)
ELSE CGUTCHAR(® *);
FARTHER:OUTIMAGE;
END;
OQUTTEXT(AXIS) S OUT IMAGE:
EQR J:=1 SIEP 1 UNIIL AUX1 DO
BEGIN IF COUNTER<K100 IHEN
BEGIN OUTINT(COUNTER,2);OUTTEXT(BLANKS(8)); END
ELSE 1F COUNTERK1IO00 IHEN
BEGIN OUTINT(COUNTER:3) ;OUTTEXT(BLANKS(T7))3END
ELSE BEGIN OUTINT(COUNTER,4);0UTTEXT(BLANKS(6))35END;
COUNTER:=COUNTER+10;
ENDS
OUTIMAGE;
END3s
END OF VALUE_PLOT;



Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

X RA E Ref MeRwertefeld
(x4), 1=1(1)N

N I E Val Anzahl der MeRwerte

NPAGE I E Val Balkendiagrammzeilen
pro Seite

CHARPLINE I E Val maximale Druckstellen-
anzahl pro Zeile

LINESPPAGE I E Val Druckzeilenanzahl pro
Seite

3.4, Einteilen einer Stichprobe in Bl&cke

Die Prozedur COMPRESS teilt die durch einen Simulationslauf
gewonnenen Daten in Bldcke ein und berechnet die Mittelwerte
und Varianzen der Bl6cke. Voraussetzung fir die Anwendung die-
ser Prozedur ist, daB die Werte der zu analysierenden Zufalls-
groBe auf einem Datentridger sequentiell in folgender Form abge-
speichert sind

Nummer Wert

Nehmen wir als Beispiel die Verweilzeit eines Auftrags in ei-
nem Warteschlangensystem, in dem Uberholvorginge méglich sind,
dann gibt <Nummer> die laufende Nummer und <Wert> die Verweil-

zelt eines Auftrags an.

Auf dem Datentrédger stehen die Daten ungeordnet in der Reihen-
folge wie sie bei der Simulation gzeitlich nacheinander angefal-
len sind. <Nummer> dient dazu, sie wieder in die urspringliche
Ordnung zu bringen, d.h. in die Reihenfolge, in der die Auf-
trdge erzeugt wurden. Die durch die Simulation gewonnenen Da-
ten werden in Bldcke gleicher Linge eingeteilt, deren Mittel-

werte der weiteren Datenanalyse zur Verfligung gestellt werden.



Die Linge eines Blocks und der Beginn der Messung (Eliminierung
der Einschwingperiode) werden aufgrund vorhergehender Unter-
suchungen der Daten festgelegt.

Die Prozedur verwendet folgende Rechenalgorithmen

j = entier ((i - BM)/BL + 1) i = BM(1)ENDNR
BJ. = {k|j = entier ((k - BM)/BL + 1)}
- 1

Xe = == )} X

J BL KeB. k

J

2 1 2 1 2

s5 = | 2 xf -=(  x)°

J BL=1  ‘yeB, BL keB, K
Dabei bedeuten
i Nummer des Datums
BM Nummer des Auftrags, mit dem die Messung beginnen

soll

ENDNR grofte Nummer, die noch gelesen wird
BL Blocklénge

Xy Wert des Datums 5 i = BM(1)ENDNR
J Blocknummer
Bj Menge der Nummer der zu Block j gehSrigen Auftrige
ij Mittelwert des Blocks j

s? Varianz des Blocks j



b)

PROCEDURE COMPRESS (STATPOINT, EATCHSI ZE,ENDNOyNyLIMIT,SUMM,
SUMSyMEAN,; VAR) 3
INIEGER STATPOINTyBATCHSIZE,ENDNOyNyLIMIT;
REAL ARRAY SUMM,SUMS,MEAN,VAR; :
BEGIN INIEGER NOsI,INDEXyCCUNT; REAL X3
REE(INFILE) TAPE;
IE (ENDNO=STATPCINT+1)/BATCHSIZE ~= N JHEN
BEGIN OUTTEXT(®INCORRECT NUMBER OF BATCHES"); OQUTIMAGE;
OUTIMAGE; OUTTEXT("N=(ENCNO-STATPOINT+1)/BATCHSIZE");
OUTIMAGE; GOID LAB;
END3
TAPE:=NEW INFILE(®IN®);
TAPE.GPEN{BLANKS(80));
WHILE NCI (TAPEJLASTITEM QR CGUNT>LIMIT) DO
BEGIN NC:=TAPE.ININT;
X:=TAPE. INREAL
I1E NO>=STATPCINT AND NO<=ENDNOC IHEN
BEGIN INDEX:=ENTIER({NO=-STATPOINT+BATCHSIZE) /BATCHSIZE);
SUMM{INDEX) s=SUMM(INDEX ) +X3
SUMS{INDEX) s=SUMS(INDEX ) +X%%2;
ENLCs
COUNT:=CGUNT+1;
END3
IF TAPE.ENDFILE IHEN OQUTTEXT(®E N D O F F I L E"™) ELSE
BEGIN OUTTEXT{"NUMBER OF IMAGES REAC =%);
OUTINT(LIMIT,10);
END3S
OLTIMAGE; OUTIMAGE;
ENDE : TAPE.CLOSE;
EQOR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DQ
BEGIN MEAN(I):=SUMM(I)/BATCHSIZE;
VAR(I):=(SUMS(I)=SUMM(I )%%2/BATCHSIZE) /(BATCHSIZE~1);
QUTTEXT("BATCH=NG "); QUTINT(I5);

OUTTEXT(™® MEAN= ®}; OUTREAL(MEAN(I);5,20)3
CUTTEXT (™ VARTANCE= "™); OUTREAL(VAR(I)5,20)3
OUTIMAGE; OUTIMAGE;

END3

LAB:

END COMPRESS;



Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

STATPOINT I E Val Beginn der stationdren
Daten (Nr. des Datums)

BATCHSIZE I E Val Zahl der Datensétze, die

zu einem Block zusammen-
gefalt werden

ENDNO I E Val grékte Nummer, die noch
gelesen wird

N I E Val Zahl der Blocke

LIMIT I E Val Maximalzahl der Datensétze,
die gelesen werden sollen

SUMM RA A Ref Summe der eingelesenen
Werte (filir jeden Block)

SUMS RA A Ref Summe der Quadrate der
Werte (flr jeden Block)

MEAN RA A Ref Mittelwerte flr jeden Block

VAR RA A Ref Varianzen flir jeden Block

c) Lit: /10/

3.5, Tests auf Stationaritit

3.5.1. Run-Test

Der Run-Test wird dazu verwendet, eine Folge von Werten darauf
hin zu untersuchen, ob sie als unabhdngige Realisierungen einer
Zufallsvariablen betrachtet werden k&6nnen. Hier wird er als Test

zum Aufdecken von Instationaritidten benutzt.

Das Prinzip des Tests besteht darin, die zu untersuchenden Da-
ten in zwei Klassen (+) und (=) einzuteilen und daraus Test-

statistiken zu berechnen.



In unserem Fall dient als Kriterium filir die Klassifikation
der Median M der gegebenen Daten XgsXnsee e s Xye Er ergibt

sich nach Anordnen der Daten in der Reihenfolge

X(q7 S Xpoy € v S Xpyy als

X N+1 » n ungerade

[—5—]
M =< falls

X + X n gerade
N N
[53 [5 + 1]

K 2

Die Klasseneinteilung erfolgt sodann durch

Xy 2 M Klasse (+)
i = 1(1)N

X5 < M Klasse (-)

Nach der Klassifikation der MeBwerte ergibt sich eine Folge

R el S

Ein Run ist nun eine ununterbrochene Folge von Werten einer
Klasse.

Zur Priifung von Instationaritdten wurde folgende Teststatistik

(sum of squared lengths) gewdhlt

2
1 ml

dabel ist 1 die Linge eines Runs und my die HHufigkeit des
Runs mit der Linge 1.

Tafeln fiir T findet man in /24/.



b) Zum Ordnen der Daten benutzt die Prozedur RUN_TEST die
Hilfsprozedur QUICKSORT (3.2.1.). Bei der Anwendung der
Prozedur ist darauf zu achten, daR die Anzahl der Daten N
gerade 1st und in dem Bereich 6 < N < 30 liegt.

PROCEDURE RUN_TEST (XyNyNOFRUNS,TESTSTAT) ;
NAME NOFRUNS,TESTSTAT; REAL ARRAY X; INTEGER NyNOFRUNS,
TESTSTAT;
SIMSET BEGIN INIEGER IsJ,LENGTH; REAL MEDIAN;
REAL ARRAY AUXLIST(l:N);

PROCEDURE REGRUN;

BEGIN NEW RUN{LENGTH)e INTO(RUNLIST);
LENGTH:=03
NOFRUNS:=NOFRUNS+1;

END KEGRUN;

PROQCELURE TESTSTS
TESTSTAT:=TESTSTAT+{(RLl QUA RUNSLENGTH**2)*R1 QUA RUN.MULT;

PROCELURE COMPARE;
LE RL QUA RUNGLENGTH=R2 QUA RUNJLENGTH IHEN

BEGIN R1 QUA RUNSMULT:=R1 GUA RUNJMULT+1;

R2 QUA RUN.OUT;
D e e e ke Ak koot ok ok ook ok

LINK CLASS RUN(LENGTH);

INIEGER LENGTH;

BEGIN INIEGER MULT;
MULT =13

END KUN;

REE(LINK)IRYyR2;
REE(HEAD)RUNLIST;



- 32 -

COMMENI MAIN FOR PROC RUN_TES Tkt ok dokk §

NCFRUNS:=TESTSTAT:=03;

EQR 1:=1 SIEP 1 UNIIL N DO

AUXLIST(I)==x(1)3

RUNLIST:~NEW HEAD;

LENGT k2 =1;

QUICKSORT (AUXLISTs1yN+1);

LIE N/2=ENTIER(N/2) IHEN

MEDIAN:=(AUXLIST(N/2)+AUXLIST(N/2+1))/2

ELSE MEDIAN:=AUXLIST({N+1)/2);

EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL N-1 LC

BEGIN IE (X{I)<=MEDIAN EQY X(I+1)>MEDIAN) IHEN
REGRUN ‘
LENGTH:=LENGTH+1;

ENDS

REGRUN;

ECR R1:~RUNLIST.FIRST,R1.SUC WHILE R1=/=NONE DO

BEGIN R2:=R1j;
EGR R2:-R2.S5UC WHILE R2=/=NCNE DO
COMPARE;

END;

ECR R1:=RUNLISTSFIRST,R1.SUC WHILE R1=/=NONE DQ

TESTST;

END RUN_TEST

Par. Typ E/A ‘Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Feld der Eingabedaten
(Xi)’i = 1(1)N

N I E Val obere Feldgrenze

NOFRUNS I A Name Zahl der Runs

TESTSTAT I A Name Teststatistik T

c) /6,24/



3.5.2. Trend-Test

a)

b)

Flir die Anwendungsméglichkeiten des Trend-Test gilt das
zum Run-Test (3.5.1.a) gesagte. Als Teststatistik dient
hier die Zahl der Inversionen, d.h. die Zahl der Fidlle,
in denen auf ein Element X4 einer Folge X sX5s 05Xy ein
Element Xj mit X; > Xj folgt. Ist die Zahl N der MeR-
werte groR (N>10), so 18Rt sich der kritische Wert aus
einer Normalverteilung mit dem Mittelwert

- N(N-1)
e

und der Varianz

0 = (N2 + W2 - 5y)/72

bestimmen.

PROCEDURE TREND_TEST(A,N,TESTSTAT); NAME TESTSTAT;
BEEAL ARBAY A; INIEGER N, TESTSTAT;
BEGIN INTEGER I4J3
EQR I:=1 SIEP 1 UNTIL N-1 DO
EQR J3=T1+1 SIEP 1 UNTIL N DO
IE A(IV¥<A(J) IHEN TESTSTAT:=TESTSTAT+1;
END TREND_TEST;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

A RA E Ref Feld der Eingabedaten
(ai) i = 1(1)N

N I E Val obere Feldgrenze

TESTSTAT I A Name Teststatistik

c) /6,24/



3.6. Korrelogramm

a) Die Prozedur CORRELOGRAMM dient der Berechnung des Korrelo-
gramms einer schwach stationdren Zeitreihe. Ausgehend von

einer Stichprobe einer Zeitreihe x s X, werden die Ko-

122Xy
varianzen cov(k) nach folgender Formel berechnet

1 N-k
(1) cov(k) = 5 )} (xi - X) (xi+k - X) k=0(1)M
i=1
N
- 1
(2) X = N i§1 X5

X 1ist der Mittelwert der Stichprobe und M die maximale
Verzdgerung (engl. lag). Die Korrelationswerte cov(k) be-
rechnen sich aus den Kovarianzen mit

cov(k)

(3) cov(k) = Sov (o) ° k=0(1)M

Die Schitzung der Kovarianzen nach (1) ist zwar konsistent,
jedoch nur asymptotisch unverzerrt, im Gegensatz zur Ubli-
chen Sch#tzung:

(4) cov(k) = " I (x. - X) (Xi+k - %), k=0(1)M

Formel (1) ist jedoch entgegen Formel (4) positiv semide-
finit, welches zur Schitzung des Spektrums (s. 3.7.) eine
ginstige Eigenschaft (nur positive Spektralwerte) darstellt.
Weiterhin besitzt die Abschitzung (1) einen kleineren mitt-
leren quadratischen Fehler als (4). Insgesamt wird aus die-
sen Griinden heute bei glinstigen Verhiltnissen von N zu M

(N »>> M) und groBem N (N > 50) die Schitzung (1) der von
(4) vorgezogen /8,25/. Im Ubrigen ist bei Simulationsanwen-
dungen der Stichprobenumfang relativ grof (N > 500) und
i.a. N >> M.



b) Die Prozedur CORRELOGRAMM liefert als Ausgabe sowohl die
Kovarianz = als auch Korrelationswerte einer Stichprobe
vom Umfang N.

PROCEDURE CCRRELOGRAM(XyNyCOV4CORyM);
ABRRAY X,COV4COR;
INIEGER NoMj

BEGIN INIEGER IsJ3
REAL MEAN;
EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DQ MEAN:=X(I)+MEAN;
MEAN s=MEAN/N;

EQOR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DO X(I):=X(1)=-MEAN;
EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL M DO COV(I):=0;
EQR J:=0 SIEP 1 UNIIL M DQ
EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DQ
COV(J):=COVUJ)+(LE T+J > N THEN O ELSE X{(I)%xX{(I+J));
EQR I:=0 SIEP 1 UNIIL M DO COV(I):=CCV(I)/N3
EQR 1I:=0 SIEP 1 UNIIL M DO COR(I):=COV{(I)/COV(O);
END OF CORRELCGRAM;
Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
X RA E Ref Eingabefeld (xi),i=1(1)N
N I E Val Umfang von X
cov RA A Ref Feld der Kovarianzen

(COV,),1=0(1)M

COR RA A Ref Feld der Korrelationswerte
(CORi),i=O(1)M

M I E Val Umfang von COV und COR

c) Lit.: /8,25/



3.7. Leistungsspektrum

Die Prozedur SPECTRUM berechnet das Leistungsspektrum durch
die Formel

M
1 . .
f(wj) = 5= (AO . cov(O) + 2 Ezi Ai cov(i) . cos (wj .,l))
mit den Frequenzén
w, = To—d j=0(1)M
J M
und den Parzen-Gewichtsfaktoren
'2 .
61 i M
1 _M—(:LM) OSl<'§
Ai = fir
_ 143 M
2(1 M) 2S1SM

Die Kovarianzen cov(i) mit i=0(1)M missen zuvor mit der Proze-
dur CORRELOGRAMM (3.6.) bestimmt werden.

Zur Berechnung des Spektrums wurde nicht die Fast-Fourier-
Transform herangezogen (s. /25/), weil primir das Korrelogramm
interessiert, der Rechenaufwand im Vergleich zur Rechenzeit
flir die Simulation gering ist und, wie schon in 3.1. bemerkt,
unser Interesse auf einer mehr Ubersichtlichen als laufzeit-

effizienten Programmierung lag.



b)

37

PROCEDURE SPECTRUM(COV,FREQ,SPEC,yM) 3
REAL ARRAY COv, FREQ,SPEC;

INIEGER M3

BEGIN INIEGER I,K;

REAL PI,AUX1,AUXZS
PI:=4%ARCTAN(1.0);

AUX1:=PI /M3

EQR I1:=0 SIEP 1 UNTIL M DO FREQ(I):z=AUXL*I;
AUX1 :=COV{(C)/(2%P1)3

EGR I:=0 SIEP 1 UNTIL M DO

BEGIN AUX2:=M//2;

ECGR K:=1 STEP 1 UNIIL AUX2 DQ
SPEC(I):=SPEC(IN+ (16X (K/M)¥X2%(1=K/M))*CCV(K)*
COS{FREQUI)*K);

ALX2:=M//2+1;

EQR K:=AUX2 SIEP 1 UNTIL M-1 DG
SPEC(I):=SPEC(I)+2%(1-K/M)*¥3%COV(K)*CCS(FREQ(I)*K) ;
SPEC(I):=SPEC(I)/PI+AUXL;

END3
END OF SPECTRUM;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

cov RA E Ref Feld der Kovarianzen
(COVi), i=0(1)M

FREQ RA A Ref Feld der Frequenzen
(FREQi),i=O(1)M

SPEC RA A Ref Feld der Spektralwerte
(SPECi),i=O(1)M

M I E Val Dimension von COV, FREQ, SPEC

¢) Lit.: /8,22,25,4%/



3.8. Punktschitzung von Mittelwert und Varianz

3.8.1. Schitzung des Mittelwerts

a) Der Mittelwert X einer Stichprobe XqseesXy wird als Schitzung
flr den Mittelwert u der Wahrscheinlichkeitsverteilung der

zugehSrigen Grundgesamtheit benutzt:

X
1

n M-

uf:s)_(:-l
n

i=1

o)

PROCEDURE MEAN_VALUE(X,NyMEAN);
NAME MEAN;
INTEGER N3;REAL MEANSREAL ARBAY X;

BEGIN INIEGER I3
MEAN:=03 ,
EQR I:=1 SIEP 1 UNIIL N DO MEAN:=MEAN+X(I);
MEAN:=MEAN/N;

END OF MEAN_VALUE;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Stichprobenvektor (Xi) i=1(1)n
N . I E Val Umfang der Stichprobe

MEAN R A Name Mittelwert der Stichprobe

c) Lit.: /28/




5.

a)

b)

c)

8.2. Schitzung der Variang

Als Sch8tzung flr die Varianz 62 der Verteilung der Grund-
gesamtheit wird die Varianz s2 unabhdngiger Stichproben-

werte x Xy herangezogen:

EEE

X ist die Schitzung des Mittelwertes.

PROCEDURE VAKIANCE(XyNyMEAN,VAR) ;
NAME VAKS
INTEGER N3;EEAL MEAN,VARGEEAL ARRAY X3

EEGIN INIEGER I3
VAR =03
EQOR T:=1 SIEP 1 UNIIL N DO VAR:=VARH(X(I)-MEAN)**2;
VAR S=VAR/(N~-1) ;

ENN OF VARTIANCE;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Stichprobenvektor (Xi) i=z1(1)n
N I E Val Umfang der Stichprobe

MEAN E Val Mittelwert der Stichprobe

VAR R A Name Varianz der Stichprobe

Lit.: /28/



3.

3.

a)

b)

9. Intervallschidtzung flUr Mittelwert und Varianz

9.1, Konfidenzintervall fiir einen Mittelwert

Das Konfidenzintervall filir den Mittelwert u einer Normal-

verteilung mit bekannter Varianz 02 anhand einer Stich-

probe X ,...,X, ist bestimmt durch:
2 2
X - Q %— < H <X+ Q. %—

wobel x die Schidtzung des Mittelwertes und @ zu vorgege-
bener Konfidenzzahl y (95%, 99% od. dgl.) die L8sung der
Gleichung

F(Q) = 5 (1+7)

aus Tafeln fir die Normalverteilung F mit Mittelwert O

und Varianz 1 ist.

Ist die Varianz o unbekannt, so ist in obigem Verfahren
die LOsung Q aus der Student's-t-Verteilung mit (n-1)-
Freiheitsgraden zu bestimmen und o° durch die Schétzung
52 zu ersetzen. Flir groRe Stichproben mit n > 30 kann

hierzu aber auch die Normalverteilung herangezogen werden.

PROCEDURE MEAN_CONF(NQsMEAN, VAR s MCONF, LMEAN,UPMEAN);
NAME MCONF, LMEAN, UPMEAN3
INTEGEE N3EEAL QyMEAN,LMEAN,UPMEAN, MCONF,VAR;

BEGIN
MCONF:=Q*SQRT(VAR/N);
LMEAN:=MEAN-MCONF;
UPMEAN 3 =MEAN+MCONF;

END OF MEAN_CONF;




Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

N I E Val Stichprobenumfang

Q R E Val Wert Q@ aus Normal- bzw.
Student's-t-Verteilung

MEAN R E Val Mittelwert der Stichprobe

VAR R E Val Varianz der Stichprobe

MCONF R A Name Wert des Ausdrucks
Q:-\f/o“/n bzw. Q- 32/n

LMEAN R A Name MEAN-MCONF

UPMEAN R A Name MEAN+MCONF

c¢) Lit.: /21,28,42/

3.9.2. Konfidenzintervall flir mehrere Mittelwerte

a) Man erhdlt Intervallschdtzungen flir die wahren Mittelwerte

Hyseee5l, vVOn m Stichprobengruppen Xy i=1(1)m,

R
1’ 2 11’1’
Xij unabhidngig, mit jeweiligem Umfang n wie folgt:
7Zu vorgegebenem o (0.05, 0.01 od. dgl.) entnimmt man einer
Tafel flr Studentized maximum modulus den Wert Ay m.y? WO~
5 >

bei v = m(n-1) die Anzahl der Freiheitsgrade der Stichpro-
benvarianz

1 m n

MSE='~——_—— z > (X~--}?.)
m(n-1) 121 j=1 ij

und X, , i=1(1)m, der Mittelwert der i-ten Stichprobe sind.
Mit Wahrscheinlichkeit 1-a erflillen dann alle L i=1(1)m,
gleichzeitig:

_ \ [MSE _ ' \ [MSE
X3 T 9%, m,v Vo SH XAy v\



b)

EROCEDURE CCM_MFAN_CONF(XyMyNyQy MEANyMCONF y LMEAN, UPMEAN ¢MSE[:F) ;
NAME MCCNF¢NMSELDF3
INTEGER MyN¢DF;REAL QyMCONF,MSESREAL ARRAY X,MEAN,LMEAN,UPNMEALN;
BEGIN INTEGEE T1,J3REAL S+T3

NEs=MX(N—1)3

Se=03%

EQR T:=1 SIEP 1 UNIIL M DO

BEGIN T:i=03

EQOR J2=1 STEP 1 UNTIL N DQ Te=T+{(X{(I,J)=MEAN(I)}x*x2;
S:=5+T; , ‘

ENDS

MSE:=S/DF;

MCONF:=Q%SQRT(MSE/N);

EGE I:=1 SIEP 1 UNIIL M DO

BEGIN LMEAN(T) :=MEAN(I)—MCCNF;UPMEAN(T ) :=MFAN(T)+MCONF;END;
END GF COM_MEAN_CONF;
Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
X RA E Ref Stichprobenmatrix (x..)

i=1(1)m, j=1(1)n
M E Val Anzahl der Stichprobengruppen
N E Val Umfang der Stichprobengruppen
Q E Val Tafelwert qu,m,v
MEAN RA E Ref Mittelwertsvektor (x.) i=1(1)m
i
MCONF R A Name Wert des Ausdrucks dy m v-VMSE/n
3 3

LMEAN RA A Ref Vektor (Yi-MCONF) i=1(1)m
UPMEAN RA A Ref Vektor (§i+MCONF)
MSE A Name MSE
DF I A Name Freiheitsgrade von MSE

c) Lit.: /35/




%3.9.3. Konfidenzintervall flr die Variangz

a) Das Konfidenzintervall flr die Varianz 02 einer Normal-
verteilung, deren Mittelwert nicht bekannt ist, wird be-
stimmt durch

(n-—l)s2 < O2 < (n-l)s2
Q) o

wobeil s2 die Schdtzung der Varianz aus einer Stichprobe
des Umfangs n und Qi’Q2 zu vorgegebener Konfidenzzahl Yy
(95%, 99% od. dgl.) die L8sungen der Gleichungen

2
x°(a) = 3 (1-y) ,  x7(Qy) = 3 (1+y)
aus der x2—Verteilung mit (n-1)-Freiheitsgraden sind.

b)

PRUOCEDURE VAK_CCNF(N,VARyQ1lyQ2yLVAR,UPVAR);
MAME LVARZUPVAR;
INTEGER N3REAL VAR,Q1,Q2yLVAR,UPVARS

REGIN REAL Hj
t=(N=-1)*VAR;
LVAR :=H/Q2;
UPVAR:=H/QL;
END UF VAR_CUNF;

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung

N I E Val Stichprobenumfang n

VAR R E Val Varianz 82

Q1 R B Val Tafelwerte Qi’Q2 aus

Q2 R E Val x2—Verteilung

LVAR R A Name Wert des Ausdrucks (n—l)-sz/Q2
UPVAR R A Name Wert des Ausdrucks (n—i)-sz/Q1

¢) Lit.: /21,28,42/



%3.10., Tests auf Gleichheit von m > 2 Mittelwerten

3.10.1., Der Fall m=2

3.10.1.1. Student's-t-Test

a) Gegeben seien 2 Stichproben X = {Xi""xn} und Y = {yl,...,ym}
mit den entsprechenden Mittelwerten X,¥ und Varianzen SX2,S 2,

y
Ihre Grundgesamtheiten seien normalverteilt mit Mittelwerten
ux,uy und gleicher Varianz, die nicht bekannt zu sein braucht.

Man testet die Hypothese ux=uygegen die Alternative ux>uy,
indem man zu vorgegebener Signifikanzzahl a (0.05,0.01 od. dgl.)
die Zahl q gemdR der Gleichung

F(q) = 1-a

aus Student's-t-~Verteilung F mit n+m-2 Freiheitsgraden be-
stimmt und die Teststatistik

£ = \/n.m (n+m-2) X -5
o - n+m _ 2 _ 2
V@ljjsx + (m 1)sy

berechnet. Ist to < 4, so wird die Hypothese angenommen.

Ist t5 > q, so0 wird sie verworfen.

Ersetzt man die Alternative M, > M durch My < “y bzw.

y

My = uy so ist F(q) = 1-a durch F(q) = o bzw. F(q)=1—%

zu ersetzen. Flir n=m ergibt sich die Vereinfachung

t

] % -7
= \/n .
0 T V=
X y
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PROCEDUKE T_TESTINX NYsXMEANyYMEAN XVAR 3YVAR Ay Qy Ty DEC,ZEROVAR) ;
NAME T.LCEC,ZERNDVAR;

INTEGEX NXyNYSREAL XMEAN,YMEAN,XVARy YVARyQy T3

BOCLEAN AyDEC,ZEROVAR;

BEGIN INIEGER DF;REAL AUX1,AUX2;

IE XVAR=0 AND YVAR=0 THEN BEQGIN ZEROVAR:=TRUE;GQOTIC LABSEND

ELSE ZERCVAR :=FALSE;

IE NX=NY THEN

BEGIN DF s=2%(NX=1)3
T:=(XMEAN=YMEAN)*SQRT(N/(XVAR+YVAR));

END

ELSE BEGIN DFs=NX+NY=23
AUXL:=SQRTINXXNY*DF/ (NX+NY));
AUX2:=SQRT((NX=1)%XVAR+(NY=1) *YVAR) ;
T:=AUXLH(XMEAN=YMEAN)/AUX2;

END3S

IE A IHEN BEGIN

IE ABS(T)<=Q IHEN DEC:=IRUE ELSE DEC:=EALSE;END
ELg; 1E T<=Q IHEN DEC:=IRUE ELSE DEC:=EALSE;S
ﬁNDLSF'T_TEST;
Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
NX I E Val Umfang der Stichprobe X
NY E Val Umfang der Stichprobe Y
XMEAN R E Val Mittelwert der Stich-
probe X
YMEAN R B Val Mittelwert der Stich-
probe Y
XVAR R E Val Varianz der Stichprobe X
YVAR R E Val Varianz der Stichprobe Y
A B E Val TRUE = zweiseitige| Alter-
{FALSE = einseitige}.native
Q R E Val Tafelwert g
T R A Name Wert der Teststatistik to
DEC B A Name TRUE, falls to < g
FALSE sonst
ZEROVAR B A Name TRUE, falls sX2 = sy2 = 0

FALSE sonst

c) Lit.: /7,21,28,42/



3.10.1.2. Mann-Whitney-U-Test

a) Dieser Test prift, ob zwel unabhingige Stichprobengruppen

derselben Grundgesamtheit entstammen. Seien n,,n, die Um-

1272
fdnge der Stichprobengruppen mit ny < n, und n, > 20 (fiur
n, < 20 siehe /38/). Die Stichprobenwerte aus beiden Grup-
pen werden zusammengefaBt, der GrdRe nach angeordnet und

mit dem kleinsten Wert beginnend von 1 bis N=n1+n2 durch-

numeriert. Ist ein Wert von allen anderen verschieden, so

wird ihm seine Nummer als Rangzahl zugewiesen. Sind mehrere
Werte gleichgroR, so werden diesen als Rangzahl der Mittel-
wert ihrer Platzziffern zugeordnet. Man berechnet die Summe
R, der Rangzahlen der Gruppe mit Umfang n, und hiermit den

1 1
Wert

n,(n,+1)
1Y°1
n, * 5 - Ry

Existieren j Gruppen gleichgroRer Stichprobenwerte, deren Um-

fang mit £y i=1(1)j, bezeichnet sei, so bestimmt man zunfchst

i

T =33

(ti - ti)

1o~

i=1

und danach die Teststatistik

n, N, g
V&N(N—i))'( 7 T

Man entnimmt einer Tafel flr Normalverteilung mit Mittelwert O
und Varianz 1 den der Alternative entsprechenden Wahrscheinlich-
keitswert p und vergleicht ihn mit vorgegebenem o (0.05, 0.01
od. dgl.) Ist er grdBer als a, so entstammen die Stichproben-

gruppen derselben Grundgesamtheit.
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Bezeichnet 7 die zu z. zugehdrige Zufallsvariable und

0

Prob (Z > ZO) die Wahrscheinlichkeit, daR 7 > 24 ist, so

ist bel einseitiger Alternative p = Prob (Z > zo) und
bei zweiseitiger Alternative p = 2 Prob (Z > zO) zZu

setzen.

Die folgende Implementierung gilt nur flir den Fall n, > 20,
kann jedoch zur Berechnung der Teststatistik durchaus ver-
wendet werden. Zur ausfihrlichen Darstellung der Entschei-

dungsfindung flr n, < 20 wird auf /38/ verwiesen.

PROCEDUEE MANN_WHITNEY_TESTIX s sNXsYsNY ALPHAARXsRYCyZ,DFEC)
NAME CyZ4yDEC;

INTEGEx NXyNY,DECI;REAL ALPHA,C,Z3

REEAL AKKAY XyRXsY,RYSBOQLEAN Aj

EEGIN INTEGER ToT1lsJdeNyHyINDyL3REAL DyINCoUySyRSyTyZARS,PRCB;
INIEGER ABEJI NUM{1:2)3REAL AREAY R(1:241: NY),
NT=NX+NY 3
BREGIN INIEGER ARRAY RANK(L1:N);EEAL ARRAY LIST(1:N);
ECE T:=1 SIEP 1 UNTIL NX DQ
EEGIN LIST(T)s=X(I)3RANK(I)}:=135 END;
EQR T:=NX+1 STEP 1 UNTIL N DO
BEGIN LIST(D)i=Y(I=NX)3PANK(I}):=23 END3
NUM(CL):=NUM(2) =]
Les=N+1;
QUICKSRI{LIST, 140l 4RANK)
I:3=D3K:=1;Tz2=0;3
EOR I:=I+K WHILE I<L DD
BEGIN Jz:=I;K:=13
EOR J:=Jd+1 WHILE J<bL DO
BECIN IE LIST(JII=LIST(I) IHEN K:=K+1 ELSE GOTO LABSEND;
LAB: LE K=1 IHEN
AEGIN H:=FANK{T)3NUM{H) 2=NUM(H)+ 1 R(HyNUM(H) ) =13
IE H=1 THEN X(NUM(H))Y:=LIST(I) ELSE Y(NUM{H)):=LIST(I}3;END
ELSE REGIN Il:=T1+K=13INC:=1;
EOR J:=1+1 STEP 1 UNTIL 11 DU INC:=INC+J;
INC:=INC/K;
ECR J:=1 STIE2 1 UNIIL 11 DO
BEGIN H:=RANK({J);NUM(H):=NUM{H) 413k (HyNUMIH) ) :=INC;
JIE H=1 THEN XINUM(H)):=LIST(J) ELSE Y(NUM{H)):=LIST(J)};ENDS
=T+ (K%*x3=-K)/12;
ENE;s
ENDS
RSs=0 jHe=NX%®NY;
EQK T:=1 SIEP 1 UNTIL NX DO
BEGIN RS:=RS+R{1,I)3FX(I):=R{1,1)
EUE T:=1 SIERP 1 UNTIIL NY DO RYI(I)
Us=sH+NX*(NX+1)/2=-RS;
Se=(H/INK(IN=1) ) Y (N*%3-N) /12-T);
Z2e={(U=H/2)V/(SQRT(S))3ZARS:=ARS(Z};
NDTR({ZABS,PROB,D);
Ce=1-PP0OR;
1E A THEN Cz3=C*2;
IND:=(]F C<=paLPHA THEN 1 ELSE 0}
1E A IHEN DEC:=2%IND ELSE DEC:==SIGN{Z)*IND;

sCNDS
2=R(241)3%

MENN _WHI TNEY_TEST;
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Die Prozedur benutzt die Hilfsprozedur QUICKSR,NDTR.

Par. Typ E/A Uberg. Bedeutung
X RA E Ref Stichprobenvektor (xi) i:1(1)n1
A sortierte Stichprobe
NX I E Val ny (Umfang von X,RX)
Y RA E Ref Stichprobenvektor (yi) i:1(1)n2
A sortierte Stichprobe
NY I E Val n, (Umfang von Y,RY)
ALPHA B Val o
A B E Val TRUE: falls zweiseitige Alternative
FALSE: sonst
RX RA A Ref Rangzahlen des sortierten Vektors X
RY RA A Ref Rangzahlen des sortierten Vektors Y
C R A Name Wahrscheinlichkeit der Teststatistik
Z A Name Wert der Teststatistik
DEC I A Name beil einseitiger Alternative:
-1 X stochastisch kleiner als ¥
O X stochastisch gleich ¥
1 X stochastisch grdker als Y
bei zweiseitiger Alternative:
0O X stochastisch gleich Y
2 X stochastisch ungleich Y
c) Lit.: /7,38/
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3.,10.2., Der Fall m > 2
3.10.2.1. Der Vergleich mittels F-Test

a) Hiermit testet man die Hypothese, daR m normalverteilte Grund-
gesamtheiten gleicher Varianz, aus denen die unabhingigen Stich-
probengruppen stammen, alle denselben Mittelwert besitzen.

Sei n, der Umfang der i-ten Stichprobengruppe, Yi deren Mittel-
wert

n
X, = 1 T X i=1(1) m
M

Man berechnet die Quadratsumme a4 zwischen den Mittelwerten der
Gruppen

die Quadratsumme a5 innerhalb der Gruppen

n,
m i 5
q = 7 )} (X, . = X.)
2 4=1 =1 2
. ql /(m"i)
und den Quotienten Vo T EE7TH:57_

zur vorgegebenen Signifikanzzahl o (0.05, 0.01 od. dgl.) bestimmt

man die L&sung c der Gleichung
F(c) = 1-o

aus einer Tafel flir die F-Verteilung mit (m-1, n-m) Freiheits-

graden.

Ist VOSC, so wird die Hypothese angenommen, andernfalls verworfen.
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b) Die Progzedur ist fir den Fall nirN, i=1(1)m implementiert.

PROCEDURE F_TEST(XsMyNyMFAN,CoSSPyMSP,DMSP, SSEyMSF,DMSE,TOT,
DTOT4VO, ZEROMSELCFC) 3

NAME SSP,MSP,DMSP,SSF 4MSE,DMSE,TOT,DTGT 4VO, ZEROMSE, DEC 3
INIEGER Myh 4DNSP,DMSE4DNTOT;

REAL CySSPyMSP,SSE,MSE,TOT,V0;

EEAL ARRAY X, NEAN;S
E00LEAN DEC,ZFROMSE;

BEGIN INIEGER I,J35REAL SyTOTMEAN;S
S:=03

EQOR

1:=1 SIEP
TOTMEAN: =S5/M3
SSP:=SSE:=0;

1 UNTIL M DO S:=S+MEAN(I);

EOR 1:=1 SIEP 1 UNTIL M DQ

BEGIN SSPz=SSP+(MEAN(I)=TOTMEAN) %#2;
S:=2;
EQR J:=1 STEP 1 UNIIL N DO S:=S+(X(I,J)=MEAN(I))x*2;
SSE:=SSE+S;

END;

DMSP :=M=1;DMSE :=Mx(N=1);0TCT:=CMSE+DMSP;

SSPi=N%SSP3
TOT:=SSP+S5S%3

MSP:=SSP/DNSP3MSE:=SSE/DMSE}
JE MSE=0 IHEN ZEROMSE:=JRUE
ELSE BEGIN ZEROMSE:=fFALSES

VO:=MSP/MSE ;
DEC:=(1E VO<=C IHEN IRUE ELSE EALSE)ENDS

END OF F_TEST;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Stichprobenmatrix (Xij)’ i=1(1)m, j=1(1)N
M T E Val m

N I E Val N

MEAN R.A. E Ref Mittelwertsvektor (Yi)) i=1(1)m
C R E Val Tafelwert c

SSP R A Name a4

MSP R A Name q,/(m=1)

DMSP I A Name m=-1

SSE R A Name d5

MSE R A Name q2/(m(m—1))

DMSE R A Name m(n-1)

TOT R A Name SSP+ SSE

DTOT T A Name DMSE+DMSP

VO R A Name

Wert von Vb
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ZEROMSE B A Name TRUE falls MSE=0
{iFALSE sonst

DEC B A Name TRUE Annahme der Hypothese
{’FALSE Zurlickweisen der Hypothese

c) Lit: /28, 37/

3,10.2.2. Kruskal-Wallis-Test:

a) Es seien m unabhingige Stichprobengruppen (xij),i=1(1)m, j=1(1)ni,
mit nj zufdlligen Beobachtungen gegeben. Der Test pruft die Hypo-
these, daR die m Gruppen der gleichen Grundgesamtheit entstammen,
gegen die Alternative, daR die Grundgesamtheiten verschiedene Lage-
parameter wie z.B. Mittelwert, besitzen.

Die Xij, i=1(1)m, j=1(1)ni, werden zusammengefaRt, der GrdRe nach
geordnet und wie im Falle des Mann-Whitney-U-Tests mit Rangzahlen
von

m

1 bis n = % n.

. i

i=1
versehen. Existieren k Gruppen gleichgroBer Stichprobenwerte mit

jeweiligem Umfang t 1=1(1)k, so berechne man zun#chst

l’
1

S =1 - z
n3—n 1=1

3
(tl-tl)

sowie die Rangzahlensummen R, der Stichprobengruppen. Die Test-

i
statistik lautet

' 2

m
T = > —2; - 3(n+1))/S;
n(n+15 121

l

Filr m > 3% oder n; > 5, 1=1(1)m ist aus einer Tabelle fir die

xz—Verteilung mit m-1 Freiheitsgraden der Wert Tcrit zu ent-

nehmen, so daR die Wahrscheinlichkeit, bel vorgegebener Sig-
nifikanzschwelle o (0.05, 0.01 od. dgl.) einen gleich grofen

oder gréferen Wert als T zu erhalten, o betrédgt. Ist

crit
T < Tcrit’ so ist die Hypothese anzunehmen. Flir m=3 und uy
Uss Usg < 5 existieren Tabellen /38/, denen man die dem Wert

von T zukommende Wahrscheinlichkeit direkt entnehmen kann.

Ist diese gréBer als o, so kann die Hypothese angenommen werden.
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b) Die folgende Implementierung ist nur flir den Fall m > 3, n, > 5
und n, = N, 1=1(1)m, gedacht; sie kann jedoch stets zur Berech-
nung der Teststatistik T herangezogen werden.

Die Prozedur benutzt QUICKSR.

PROCEDURE KRUSKAL_WALLIS_TEST(X¢MyNsTCRITDF4sTyR,SELDEC);
MAME OF,T,DEC;

INIEGEE MyN,DF;

EEAL TCRIT,Ts

EEAL AEEAY XsRySRj;

ROOLEAN DEC;

BEGIN INTEGER TsJdsKyKKyT1yH,sL 3
INTEGER ARRAY Z(1:M);
REAL DyS3SSyINC,PROB,ST;
t=M%N;DF:=M=13; '
BEGIN INIEGER ARRAY RANK(1:L);REAL ARRAY Y(1l:L);
EQk T:=1 STEP 1 UNIIL M DO
BEGIN Ke:=(I=1)*%N;
EQR J:=1 SIEP 1 UNTIL N DO
BEGIN KK:=K+J;Y(KK)2=X({IesJ)sRANK(KK):=1; END:;
2(1):=03%
ENDs
QUICKSR(Y 31 4L+1RANK);
1:=03Ke=13STe=03L2=0L+1;
EQR T:=1+K WHILE I<t DO
BEGIN J:=T1;5;K:=13
EOK Je=J+1 WHILE J<UL DQ
BEGIN IE Y(J)=Y(I) THEN K:3=K+1 ELSE GOTO LAB;END;
LAB: IE K=1 IHEN BEGIN He:=RANK(I)s3Z(H)::=Z(H)+13R(HyZ(H)):=1}
X{ky Z{H)Ye=Y(I)END
ELSE BEGIN Il:=I+K~1;INC:=1I;
EQR J:=1+1 SIEP 1 UNJIL T1 DO INC:=INC+J3
INC:=INC/K;
EOR J:=1 SIEP 1 UNTIL Il DO
BEGIN H2=RANK(J) s Z(H):=Z{H)+13R(H;Z(H)):=INCsX(He Z(H))2=Y(J) 3END:
STe=ST4+K%*3=K 3

ENDS

END3S

L:=L-1;

STe=1-ST/ (L*%3=1);

$8:=03 ‘

EQR I:=1 STEP 1 UNIIL M DO

BEGIN S:=03
EQR J:=1 SIEP 1 UNTIL N DO S:=S+R(I,J)3
SR{I):=S;
S5S:=SS+SR(T)%%2;

END3

Te=(12%SS/(L¥(L+1)*N)=~3*%(L+1))/ST;
DEC:=(1E T<=TCRIT IHEN IRUE ELSE EALSE);
END;S
END OF KRUSKAL_WALLIS_TEST;
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Par Typ E/A  Uberg. Bedeutung
X R.A, E Ref Stichprobenmatrix (xij),izl(i)m,
J=1(1)N
A Stichprobenwerte innerhalb der

Gruppen der Gr&Re nach sortiert

M I E Val Anzahl der Gruppen

N I E Val Gruppenumfang N

TCRIT R E Val Tcrit

DF I A Name Anzahl der Freiheitsgrade m-1

T R A Name Wert der Teststatistik

R RA A Ref Rangzahlen (rij),i=1(1)m, j=1(1)N
der sortierten Stichprobenmatrix

SR RA A Ref Vektor (sri),izi(i)m der Rangzahlen-
summen der Gruppen

DEC B A Name TRUE falls Hypothese anzunehmen

{;ALSE sonst

c) Lit: /7, 38, u2/

3.11 Multiple Vergleiche von m > 2 Mittelwerten:

In 3.11 wird folgendes vorausgesetzt:

Seien Xij’ i=1(1)m, j=1(1)ni zufdllige Beobachtungen unabhéngiger
normalverteilter Zufallszahlen mit gleicher Varianz. Sie seien weiter
in m Gruppen eingeteilt mit Umfang n., i=z1(1)m, innerhalb der die Zu-
fallszahlen gleiche Mittelwerte Wy besitzen sollen. Mit ii wird die

Schidtzung des Mittelwertes y. bezeichnet und sei
n,

l m
by (Xi' - Yi) mit n = % n. .
j:l J i

MSE =

Fet 3

=1

3.,11.1. Multipler t-Test:

a) Plir ein vor dem Versuch festgelegter Vergleich zweiler Mittelwerte

Uy

o (0.05, 0.01 od. dgl.) das zugehSrige Konfidenzintervall gemif

Mis i, je {1, ..., m},i}j, konstruiert man unter vorgegebenem



wobeil t aus Student's-tVerteilung F mit n Freiheitsgraden als

L&sung der Gleichung F(t) = 1- % bestimmt wird.

b) Die folgende Implementierung setzt ni=N fir i=1(1)m voraus.

PROCEDURE MULTIPLE T(XyMyNyToCFyIoJd sMEANyMDIFF, CONF43A,MSELZDEC);
NAME MDIFFy CONFyMSE,DFyDEC;

INTEGER M¢NyI3Jd4DF;

EEAL T MDIFF,CONF,MSFESREAL ARRAY X,MEAN;

BOOLEAN A,DEC;

BEGIN INIEGER K,L3iREAL S3
DFE:=NkMg
JIE A IHEN
BEGIN MSE

EP 1 UNTIL M DO

SYEP 1 UNTIL N DO Se=S+(X(KysL)-MEAN(K) ) **23
S

END3S
MSEs=MSE/ (M*(N=1)) 3
ENDS
MDIFF:=MEAN(I)=MEAN(J);
CONF:=TxSQRT (2%MSE/N) 3
DEC:=(LF ABS(MOCIFF)<=CONF THEN IRUE ELSE FALSE);
END OF MULTIPLE_T;

Par Typ E/A  Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Stichprobenmatrix (Xij)’ i=1(1)m, j=1(1)N
M I B Val m

N I E Val N

T R E Val Wert t aus Student's-t-Verteilung

DF I A Name Anzahl der Freiheitsgrade n=m N

Y I E Val Indizes der zu vergleichenden

J I E Val Mittelwerte

MEAN R.A, E Ref Vektor (Yi), i=1(1)m, der Mittelwerte
MDIFF R A Name (?i - X.)

CONF R A Name t+ V2MSE/N



MSE
DEC

c)

3.1

a)

b)
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B E Val TRUE falls MSE von Prozedur zu berechnen
ist
FALSE falls MSE eingegeben werden kann
R E/A Name MSE

B A Name {TRUE falls |%;-%|< t- \/2- usE/N

FALSE sonst

Lit: /42/

1.2. DUNNET-Test:

Dieser Test vergleicht einen bestimmten Mittelwert u., je{1,...,m}
mit allen andern u;, i=1(1)m, itj, setzt aber n,=N fir i=z1(1)m vor-
aus. Die Wahrscheinlichkeit ist 1-a ( a=0.05, 0.01 od. dgl.), da®
alle der folgenden Vertrauensbereiche flir die Differenzen uj— ui,
i=1(1)m, i#j gelten:

(ij-?i) + d- VE'MSE/N , 1=1(1)m, i%#j

wobei 4 aus Dunnets - t - Statistik mit m-(N-1) Freiheitsgraden

entnommen wird.

PROCEDUEE DUNNET_TEST(XsMyNyDsDF 9y Jy MEAN,MDIFF,CONF,A,MSE,DEC) ;
NAME CFyMSE,CONF;

INTEGER MyMN4sDFyJ;

EEAL Dy CONF¢MSE;S

REAL ARRAY X,MEAN,MDIFF;

BOOLEAN A;BCOLEAN ARRAY DEC;

BEGIN INIEGER KsL3REAL S3
DF s=Mx(N~1);
IE A THEN
BEGIN MSE:=03
ECR Ks=1 STIEP 1 UNTIL M DD
BEGIN S$:=0;
EOQOR L:=1 STEP 1 UNIIL N DO S:=S+({X{KyL)=MEAN(K))*%2;
MSE:=MSE+S3;
ENDS
MSE:=MSE/DF3
ENDs
CONF3s=D*SQRT (2%*MSE/N) ;
EQR K:=1 STEP 1 UNTIL M DO
BEGIN MDIFF(K):=MEAN(J)=MEANIK)};
DEC(K):=(LE ABS(MDIFF(K))I<=CONF IHEN IRUE ELSE EALSE);
ENDS
END OF DUNNET;S
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Par Typ E/A Uberg. . Bedeutung

X R.A. E Ref Stichprobenmatrix (xij),izl(l)m,
j=1(1)N

M I E Val m

N I E Val N

D R E Val d aus Dunnet's - t - Statistik

DF I A Name Anzahl der Freiheitsgrade m.(N-1)

J I E Val Index des Mittelwertes, der mit den
anderen verglichen werden soll

MEAN R.A. E Ref Vektor der Mittelwerte (Ei),izi(i)m

MDIFF R.A. A Ref Vektor der Mittelwertdifferenzen

(Yj—ii), i=1(1)m
CONF R A Name  d-\[ 2MSE/N
A B E Val TRUE falls MSE innerhalb Prozedur
berechnet werden mulB
FALSE sonst

MSE R E/A Name MSE
DEC B A Name [TRUE falls |MDIFF(i)| <CONE, i=1(1)m
FALSE sonst

¢c) Lit: /13/

3.11.3 TUKEY-Test:

a) Dieser Test vergleicht alle Mittelwerte miteinander und setzt
ni=N fiir i=1(1)m voraus.
Die Wahrscheinlichkeit ist 1-o (0=0.05, 0.01 od dgl.), dahk alle
(%) Differenzen der Mittelwerte s s i=1(1)m, gleichzeitig erfiillen.

- o ‘,MSE
(%4 xj) a5

wobei q der Studentized-Range-Statistik mit (m, me+(N-1))- Frei-

heitsgraden gemdR obigem o zu entnehmen ist.
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PRUCEDURE TUKEY (X yMyNsQyDF1yDF2y MEANyMDIFF s CONF,AyMSE,DEC)
NAME CF14DF2,CONF¢MSFE
INTEGER MyN4DFl,NF2;

EEAL Q. CONF ¢MSE;
REAL ARRAY XyMEAN,MDIFF;

BOCLEAN A3BCOLEAN ARRAY DEC;

BEGIN INIEGER 1,J;REAL S
DF1:=M=1;DF22=ME(N=1)3

IE A IHEN
BEGIN MSE:

END;

MSE:=MSE/NDF2;

END3

CONF:=Q*SQRT(MSE/N);

1 UNTIL ™ DO

TEP 1 UNTIL N DO S:=S+(X(T,4J)=MEAN{I) ) %%x2;

EQR I:=1 STEP 1 UNIIL DOF1 DO

BEGIN

ECR J:=T+1 STEP 1 UNTIL M DQ

BEGIN MDIFF(I,J)s=MEAN(I)=NMEANIJ) ;
DEC(TyJ):=(LE ARS(MDIFF(1,J))<=CONF IHEN IRUE ELSE EALSE);

ENDS
END;3
ENR OF TUKEY;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X RA E Ref Stichprobenmatrix (xij),izl(l)m,
j=1(1)N

M E Val m

N E Val N

Q E Val Wert q der Studentized-Range-Sta-
tistik

DF1 I A Name DF1= m-1

DF2 A Name DF2= m+(N-1)

MEAN RA E Ref Vektor der Mittelwerte (Yi),izl(l)m

MDIFF RA A Ref Matrix der Mittelwertsdifferenzen

(%, %), i=1(1)m-1, j=2(1)m
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CONF R A Name Q- \/MSE/N
A B E Val TRUE falls MSE innerhalb Progzedur zu be-~
rechnen
FALSE falls MSE eingegeben wird
MSE R E/A Name MSE
DEC BA A Ref DEC(i,j)= [TRUE falls IMDIFF(i,j)IiCONF
{FALSE sonst

fir i=1(1)m-1 und j=2(1)m
c) Lit: /37/

3.11.4., SCHEFFE-Test:

a) Ein Xontrast ¥ der Mittelwerte Wyses U ist eine Linearform

m
der “i’

mit bekannten, konstanten Koeffizienten und der Bedingung

c. =0
i

AR

=1

Geschitzt wird ¢ mittels

_ m
Y = X C. Xu
i=1 t 7
. . 2 - .
und die Varianz 0, von ¥ mittels
2 m P
o+ = MSE + I (e, / n.).
v i=1 * *

Die Wahrscheinlichkeit ist 1-a (0=0.05, 0.01 od. dgl.), dak die
Werte aller Kontraste § gleichzeitig erfiillen

v+ \/(m-l) . FW . 6%

mit F$ aus Tafeln flr die F-Verteilung mit

m
(m-1, I ong - m)-Freiheitsgraden.
i=1
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b) Die folgende Implementierung setzt ni=N fir i=1(1)m voraus.-

PROCEDURE SCHEFFE(X yMeNyMEANoCyF 4DFL4DF2,PSTy A, MSE,CONF,DEC);
NAME CF1,DF2,PST1yMSE,DEC;

INIEGER MyNyDFLsDF23

REAL FsPSI,VMSE,CONF;

REAL ARRAY X,CyMEAN;

BOODLEAN A4DECS

BEGIN INIEGER T,J3REAL S,ySC3
DF1:=M=13DF2:=M%(N=1);
1E A THEN
BEGIN MSE:=0D;
EQE I:=1 STEP 1 UNTIL M DQ
BEGIN $:=0;
EQR J:=1 SIEP 1 UNTIL N DO S:=S+{(X(I,J)-MEAN(I) ) k%23
MSE:=MSE+S;

ENDS
MSEs=MSE/DF2}
END3S
SC:=pPSI:=0;

EQR 1:=1 SIEP 1 UNTIL M DO

BEGIN SC:=SC+C(I)*%2;PST2=PSI+C(TI*MEAN(T)END;

CONF:=SQRT(NFL*FX*MSE®SC/N) 3

DEC:=(1E ABS(PSI)<=CONF IHEN TRUE ELSE EALSE)S
END OF SCHEFFE;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung
X R.A. E Ref Stichprobenmatrix (xij),izl(i)m,jzi(l)N
M I E Val m
N I E Val N
MEAN R.A. E Ref Mittelwertsvektor ®.;),1=1(1)m
C R.A E Ref Vektor(ci), i=1(1)m
F R E Val Fw aus F-Verteilung
DF1 I A Name m-1 Freiheitsgrade von Fw
DF?2 I A Name m(N-1)
PSI R A Name v
A B B Val TRUE falls MSE innerhalb Prozedur zu be-
rechnen
FALSE falls MSE bekannt und eingegeben
werden kann
MSE R E/A Name MSE
CONF R A Name V(m 1) F O
DEC B A Name TRUE falls \Y ¥l < CONF
FALSE sonst.

c) Lit: /37/
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5.11.5. Prozedur PARTITION:

a) Die Prozedur ordnet n Mittelwerte Yi,..., ih der GrdRe nach unter
Beibehaltung ihrer Identifikation. Weiter druckt sie zu jedem
Mittelwert die Gruppierung der Mittelwerte, die sich nur um einen

vorgegebenen Wert § von ihm unterscheiden.
b)

PROCEDURE PARTITION(X N¢DELTA);
INIEGEE N;REAL DELTASREAL ARRELY X3

BEGIN SIMSET
BEGIN INJEGER IsJysKl K2yl
INTEGER ARRAY RANK(1:N);
EEE{HEAD) ARRAY V(1:N);
REE(LINK) Z;
EEE(GRGUP) W3
LINK CLASS GROUP(J,X)5sINTEGER J3REAL X: 3
$=N+1;
EQR T:=1 STEP 1 UNTIL N DO RANK(I):=1;
QUICKSR(Xy1yLyRANK);
EQR T:=1 STEP 1 UNTIL N DO
BEGIN V(I):=NEW HEAD;
Jr=Kli=K2:=1]3;
EQR J:=J-1 WHILE J>0 DQ
IE ABS(X{J)=X(I))<=DELTA THEN Kl:=Kl-1 ELSE GNOIO
LABL: J:=1;
EQE Ji:=J+1 WHILE J<L DO
IE ABRS(X(J)~-X{TI))<=DELTA THEN K2:=K2+1 ELSE GQOIO LAE2;:;
LAB2: EQR J:=K1 SIEP 1 UNTIL K2 DO
BEGIN W:=NEW GROUP(IRANK(J) s X(J)IsWeINTO(VII))ZEND;
END3
DUTTEXT(PARTITION");OUTIMAGE ; QUT IMAGE;
ECR T:=1 JTEP 1 UNTIL N DQ
BEGIN OUTTEXT("GROUPY);OUTINT(RANK(I)y3);0UTIMAGE;
EQR Z:=VI(I)s FIRST,Z.5UC WHILE Z=/=NGNE DO
BEGIN OQUTINT(Z QUA GROUP.J»3);0UTREAL(Z QUA GROUP.Xy5+15);
OUTIMAGESEND S
OUTIMAGE 3
LND3
END
END OF PARTITION;S

LAE L

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung
X R.A. E Ref zUu sortierende Mittelwertsliste
(%.),1i=1(1)n
179
A sortierte Liste
N I E Val n

DELTA R B Val S
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3.12 Anordnung und Auswahl von Mittelwerten:

3.12.1. Zweistufiges Verfahren von Bechhofer:

a) Seien Xij zufillige Beobachtungen normalverteilter, unabhidngiger
Zufallsvariablen der Population i mit Mittelwert Wy und Varianwz

0f = a, 0°, i=1(1)m, j=1,2,.. ad inf.

Die a, seien bekannte natlirliche Zahlen, die My und o° seien unbe-
kannt. Die angeordneten My seien bezeichnet mit ulil <...% u‘ml

und die Differenzen zwischen ihnen mit éij=“|i{—“|j|> i,j=1(1)m.

Es ist nicht bekannt,welche Population der von ulil entspricht.

Zweili 7Ziele werden behandelt:

Ziel 1: Es ist die Population mit dem gr&Rten Mittelwert auszu-

wihlen. Hierzu muB man den kleinsten Wert von § im weite-

m,m-17
ren mit 8§ bezeichnet, spezifizieren, den man entdecken will, so-

wie den kleinsten annehmbaren Wert P filir die Wahrscheinlichkeit)

Ziel 1 zu erreichen, falls 6m,m—1 >§ ist.

Ziel 2: Es ist die Population mit dem gréften, die mit dem zweit-
gréRten, ..., und die mit dem kleinsten Mittelwert auszuwihlen.
Hierzu muB man*die kleinsten Werte von 6i+1,i) i=1(1)m=-1, im
weiteren mit 6i+1,i bezeichnet, spezifizieren, die man gemein-

sam auffinden will, sowie den kleinsten annehmbaren Wert P flr

*

die Wahrscheinlichkeit, Ziel 2 zu erreichen, falls 6i+1,iiai+1,i’

.=§ ange-

1=1(1)m-1, ist. Im folgenden wird fir i=1(1)m-1 5;+1 :
3>

nommen.

Verfahren:

Man nimmt eine erste Stichprobe von ai'No Beobachtungen von jeder
Population i, die mit Xij’ j=1(1) as -No, bezeichnet wird. Die
natlrliche Zahl NO muB dabei die Bedingung erfiillen, daR

m
j =N_+2 a, - m
o 41

positiv ist.



Man berechnet

n
[

m
s =F I
1

welches eine erwartungstreue Schitzung von 02 ist mit f Freiheits-
graden,und bestimmt die kleinste ganze Zahl, die gleich oder grdfer
als

ist, wobei die Bestimmung von hf weiter unten behandelt wird. Seil
N=max {No’Nl}‘ Man nimmt eine zweite Stichprobe des Umfangs (Nl-No)'ai
von jeder Population i,i=1(1)m, falls N, > NO ist.

Die Stichprobenmittelwerte

.
=

i = 1(1)m

»
"
Cae M

b
1J

lj]
[N

sind zZu berechnen und der Gr&Be nach anzuordnen:

Xlil AR le!
Sind zwel oder mehrere der Yi gleich, sollten sie mittels einer Zu-
fallsprozedur angeordnet werden, die jeder mdglichen Anordnung gleiche
Wahrscheinlichkeit zuordnet. GemidR dem vorgegebenen Ziel kann von
dieser Anordnung auf die Anordnung ullli...iulml geschlossen werden.

hf ist eine positive Konstante, die von f, P und dem Ziel abhingt.

Flir m=2 kann die univariate Students-t-Verteilung filir beide Ziele ver-
£ in /414/ Tafel 3 fiir Ziel 1 und Tafel 4

flir Ziel 2 gegeben. Fir m>4 sind den Autoren keine Tabellen fiir hf

wendet werden. Plr m=3% ist h
bekannt.

b) Implementiert wurden 2 sich erginzende Prozeduren, die beide gleiche
Stichprobenumfinge voraussetzen, also ai=1 fir 4i=1(1)m.
BECH_TWO_A entscheidet, ob das Verfahren beendet ist oder weitere
Stichproben zu nehmen sind. Im ersten Fall werden die Anordnung der
Mittelwerte und ihre Identifikation ausgegeben; im zweiten Fall

wird die Anzahl der zusdtzlichen Beobachtungen angegeben.



- 63 -

BECH TWO B liefert Anordnung und Identifikation der Mittelwerte,

falls zus&tzliche Beobachtungen erforderlich waren.

Die Anordnung der Mittelwerte durch beide Prozeduren erfolgt ohne
die Sonderbehandlung, die bei Auftreten gleichgroBer Mittelwerte
zu erfolgen hat. Beide Prozeduren setzen die Existenz der Prozedur
QUICKSR voraus.

PRECEDURE BECH_2_A(XyMyNyDEL yHyMEANsMEANTDy AyMSEZN1,DECs SAMP) ;
NANE SAMP,DEC,MSE(N1;

INTEGER MyN,SAMPyNL

REAL DELH,MSE;S

INIEGEE AREAY MEANID;REAL ARRAY XyMEAN;

BQULEAN DEC A3

BEGIN INIEGER T.J3REAL S
IE A THEN BEGIN MSE:=93;
EOR T:=1 SIEP 1 UNIIL M DQ
BEGIN S:=03
EQE J:=1 SIEP 1 UNIIL N DQ S:=S+(X(I,J)-MEAN(T)) k%23
MSEz=MSE+S;
END3
MSEs=MSE/ (MX(N-1)};
END;
N1:=ENTIER(2*MSEX((H/DEL)*%*2));
IE NI>N IHEN BEGIN DEC:=FALSE;SAMP:=N1-N;END
ELSE
BEGIN DEC:=IRUE; SAMP:=03
ECR T:=1 STEP 1 yUNIIL M DO MFANID(I):=I;
QUICKSR(MEAN, 1,M+1,MEANID) ;
END;
END OF BECH_2_A3s

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X R.A., E Ref Stichprobenmatrix (xij), i=1(1)m,j=1(1)n

M I E Val Anzahl der Gruppen

N I E Val Anzahl der Beobachtungen pro Gruppe

DEL R E Val §

H R E Val hf

MEAN R.A. E Ref Vektor der Mittelwerte (ii), 1=1(1)m

A falls DEC=TRUE: Vektor der angeordneten

Mittelwerte

MEANID I.A. A Ref falls DEC=TRUE:Identifikation der Mittel-
werte

A B E Val TRUE falls MSE von Prozedur zu berechnen
{FALSE sonst |

MSE R E/A Name MSE
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N1 I A Name Wert von N1

DEC B A Name TRUE falls Nii n

SAMP I A Name Anzahl zusitzlicher Beobachtungen, falls
DEC=FALSE.,

PRCCEDUEE BECH_2_B(MEANyMyMEANID);
INIEGER M;INIEGER ARRAY MEANIDSREAL ARRAY MEAN;

BEGIN INTEGER I
ECE T:=1 SIEP 1 UNTIL M DD MEANID(I):=T3
QUICKSR{MEAN, 1 4M+] MEANID) 3

END OF BECH_2_8;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

MEAN R.A E Ref Vektor der Mittelwerte (Ki), 1=z4(1)m
A Vektor der angeordneten Mittelwerte

MEANID J.A A Ref Mittelwertsidentifikation

M J E Val m

¢) Lit: /2, 14/

3.12.2. Sequentielles Verfahren von Bechhofer

a) Die Voraussetzungen hierzu sind die gleichen wie flir Bechhofers

zwei-Stufen-Verfahren bis auf folgende Ausnahmen:
1) a; = 1, 1 = 1(1)m

2) Es wird nur Ziel 1 (3.12.1) behandelt.

Verfahren:

Auf der n-ten Stufe des Experiments (n=1,2,...) nimmt man eine Be-

obachtung von jeder der m Populationen.
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Mit n=2 beginnend, berechnet man die unten definierte Stopp-
statistik z (4. ).
n' n

Ist Zn(dn) < (1-P)/P, beendet man das Experiment und wihlt die
Population mit dem gr8Rten Wert der Summe der Stichprobenwerte

als die mit dem grdkten Mittelwert.

Ist Zn(dn) > (1-P)/P, nimmt man eine weitere Beobachtung von jeder
Population und berechnet Z 41 (dn+1>

Man f&hrt in dieser Weise fort, bis die Stoppregel erfiillt ist.

n
Seien die Vig = X X.: 5 1=1(1)m, angeordnet gemiR
J

Man berechnet fir i=1(1)m-1

dn + m-1
. _ Hm - 2'6'y|m]n (———5—————)
in Hm"26yliln
mit dn = m(n-1) und
m n m
Ho o= ﬁlﬁ— {(men.3 % xi. e yin)2 .
i=1 j=1 *J i=1
m 2
+ 2n 8§ ¥ V. + (m=1)+(n-8)° }
; in
i=1
m-1
und damit Z, (dn) = i:i Lin

b) Die Prozedur entscheidet zu vorgegebenem n, ob die Population
mit dem grdRten Mittelwert feststeht oder das Verfahren fortge-
setzt werden muB.

Sie benutzt die Hilfsprozedur QUICKSR.



- 66 -

PRUCELDURE BECH_SEQUXsMyN,P,DELTAyZyPROBJDEC,STRAT)
INTEGEE M¢yN,STRAT;REAL P,DELTA,PROB, Z;REAL AFRAY X3
ECULEAL DEC;

BEGIN INTEGER [,4J+F4B3s
INTEGER ARRAY RANK(1:M);
REAL DyHAyHB,HC,H,LA,LB,SXZ, SYy, SYQ;
REAL ARRAY HSX2,HSY,LISTyL{1:M);

FQR T1:=1 SIEP 1 UNTIL M D9
BEGIN
EQR J:=1 STEP 1 UNTIIL N DO
BEGIN HSY(ID):=HSY(I)+X(1,J);
HEX2(T1 ) 3 =HSX2(T)+X(14J) %%x2;
END;
SX2:=SX2+HSX2(1)3
SY:=SY+HSY (1)
£ENDs
SYQi=Sy%%23
EQE T:=1 SIEP 1 UNTIL M DC
BEGIN  LIST(I):=HSY(I);RANK(I):=13END;
Bi=13E:=M+1;
QUICKSRULIST 9By E4RANK)

N =M¥(N=1);
HA:=SYQ/ (MXN) ;
HB:=SY*2%DELTA/M;
HC:=(M=1 )kNX (DELTAX%2) /M3
$=SX2=HA+HR+HC;
LA=H=2*DELTAXLIST(M);
EQR Is:=1 SIEP 1 UNTIL M=1 DD
BEGIN LB:=H=2%DELTA*LIST(I);
LIT)s=(LA/LB)Y* % ({(D+M=1)/2);
END;
EUR T:=1 STEP 1 UNTIL M-1 0Q Z:=Z+L(1);
PROB:=(1-P)/P;
IE Z<=PROB IHEN
BEGIN DEC:=IRUE;STRAT:=RANK(M) ;END ELSE DEC:=FALSE;
END CF BECH_SEQ;

Par Typ E/A  Uberg. Bedeutung

X R.A. E Ref Stichprobhenmatrix (xij),i=1(1)m, j=1(1)n
M I E Val Anzahl m der Populationen

N I E Val Umfang n der Populationen

P R E Val Wahrscheinlichkeit P

DELTA R E Val 8

Z R A Name Wert der Stopp-Statistik

PROB R A Name Wert von (1-P)/P



DEC B A Name TRUE: Verfahren beendet
FALSE: weitere Beobachtungen notwendig

STRAT I A Name falls DEC = TRUE: ist i die Population mit dem
proRten Mittelwert, dann STRAT=i

c) Lit: /3/

%3.12.3 Sequentielles Verfahren von Paulson:

a) Die Voraussetzungen und die Problemformulierung sind die des -
sequentiellen Bechhofer-Verfahrens (3.12.2).

Man beginnt mit n Beobachtungen zu jeder der m Stichproben-

gruppen und berechnet

n
X, = T X.: 51=1(1)m sowie
i

m n
- 1 -z 32 : - -
MSE = m )i:i ?zl (Xij Xi) mit f-m(n 1)

Freiheitsgraden. Danach wird zu vorgegebenem Signifikanzniveau
a (0.05, 0.01 od.dgl.) und 8§ die folgenden GréBen g, a und w be-

stimmt:
2
_omeiy Ty £
4y« MSE + g
a 3. 3

w = [ —gé—-], wobei mit [c] die gr&fte ganze Zahl

[

kleiner als ¢ bezeichnet wird.

Ist n > w, so ist das Verfahren beendet, und es wird die Gruppe
i ausgewdhlt, flir die gilt:

n n
X X.%. = mMax {7z X, .}
i o k=1()m  j=1 M

Falls n < w, wird jede Gruppe eliminiert, fir die gilt:

n n
X X.. < max {z
J j=

an } - a + %
izq 1 k=1(1)m J

1
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Falls genau eine Gruppe Ubrigbleibt, ist das Verfahren ebenfalls
beendet.

Ansonsten wird zu (n+l) - ten Stufe libergegangen, indem zu jeder
der n-ten Stufe noch nicht eliminierten Gruppe eine neue Beobach-
tung getidtigt wird. So fortfahrend, werden nach der (n+t)-ten Stufe,

t=1,2,..,w-n, diejenigen Gruppen eliminiert, flr die gilt:

n+t - n+t S
X.. < max { I X3 3 - a+ (n+t) »

L 1 k

wobei das Maximum Uber die nach der (n+t-1)-ten Stufe noch nicht
eliminierten Gruppen genommen wird. Bleibt nach der w-ten Stufe
mehr als eine Gruppe Ubrig, so wird das Verfahren nach der (w+1l)-
ten Stufe beendet, indem die Gruppe als Gruppe mit dem gréRten
Mittelwert ausgew#dhlt wird, deren Summe der Beobachtungswerte am
gréften ist.

Die Wahl des Ausgangswerts von n ist sehr wichtig fiir die Effigienz

des Verfahrens.

Paulson schlidgt vor,die den Wert n bestimmende Gr8Re f so auszu-
wdhlen, daB g seinen Grenzwert nicht um mehr als einen spegzifi-
zierten Betrag (z.B. 10%) {liberschreitet, d.h. man wdhlt als f die
kleinste ganze Zahl, flir die gilt
2
(( m-1 ) f

f m-1
o -1 )‘§-<1.1 11’1(7)

wobei 1n den natilirlichen Logarithmus bezeichnet. Paulson liefert

auch einige Anndherungswerte fir bestimmte m, £ und o.

0.05 30 45 55 60

Q
n
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b) Die Implementierung umfaRt die Prozeduren PAULSON1, PAULSON2
und PAULSON 3, die alle die Existenz der Procedure QUICKSR
voraussetzen.

PAULSON 1 liefert die Entscheidung, ob n Beobachtungen der m
Gruppen zum Auffinden der Gruppe mit dem grdBten Mittelwert

genligen oder noch zusitzliche Beobachtungen vorzunehmen sind.

PAULSON 2 liefert diese Entscheidung flir die (n+t)-te Stufe.
PAULSON 3 bestimmt fiir die (w+1l)-te Stufe diejenige Gruppe,

deren Mittelwert am gr8ften ist.

PRUCEDUEE PAULSDN_I(XyMyN,MEAN'SUMX,ALPHA,DELTA,MSEpDF,DEC, STRAT,
CATyWeAgANZ,y SAMP) 3

NAME DF ¢MSE 4DEC s STRAT s Ng AgANZ 4SAMP;

INIEGEK MyNyDFySTRAT, Wy SAMP,ANZ;REAL ALPHA,DELTA4MSE,A;

EEAL ARRAY X ,yMEAN, SUMX;

INTEGEE ARRAY CAT3

BOQOLEAN OECS

BEGIN INIEGER I,JK;INIEGER ARRAY RARNK(1:M);
REAL GyMAX,S; REAL ARRAY LIST(1:M);
MSEz=03DF:=M%(N=1)3
EQR I:=1 SIEP 1 UNTIL M DO
BEGIN S:=0;
ECR J:=1 STEP 1 UNTIL N DO S:=S+{X(I4J)=MEAN(I))*%*2;
MSE:2=MSE+S;

END3

MSE:=MSE/DF;

Ge=(((M=1)/ALPHA)**(2/DF)=1)%DF/2;

At =4%MSEXG/(3%DELTA) 3

We=ENTIER{4%A/DELTA);

EQR I:=1 SIEP 1 UNTIIL M DO

BEGIN LIST(I):=SUMX{I);RANK(I):=1;END;

QUICKSR(LTISTy14M4+1,RANK);

IE NO>W IEEN BEGIN DEC:=JRUE;STRAT:=RANK(M);END
ELSE BEGIN MAX:=LIST(M)=A«NXDELTA/4;
K:=03
FOR I:=1 SIEP 1 UNIIL M-=1 DO
JE LIST (I)<MAX IHEN K:=K+1 ELSE GDIO LAE;
LAB: ANZ:i=M=K3
I1E K=M=1 THEN BEGIN DEC:=IRUE;STRAT :=RANK(M};END
ELSE BEGIN DEC:=FALSE:S
EQR I:3=1 SIEP 1 UNIIL K DO CAT(RANKI(I)):=D;
EQR T:=K+1 STEP 1 UNTIL M DO CAT(RANK(I)):=1;
SAMP s=W=N;
ENDS
END;
END OF FPAULSUON_1:
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Par Typ E/A Uberg. Bedeutung
X R.A. R Ref Stichprobenmatrix(Xij>,i:1(1)m,j:1(1)n
M T E Val Anzahl m der Stichprobengruppen
N I E Val Umfang n der Stichprobengruppen
MEAN R.A. E Ref Vektor der m Gruppenmittelwerte (?ﬁ)
SUMX R.A. B Ref Vektor der m Gruppenstichprobensummen
ALPHA R. E Val o
DELTA R. E Val §
MSE R A Name MSE
DF I A Name f
DEC B A Name {?RUE Verfahren beendet
FPALSE sonst
STRAT I A Name Falls DEC=TRUE: Nummer der Gruppe mit
groRtem Mittelwert
CAT - TI.A. A Ref Falls DEC=FALSE, dann fiir i=1(1)m
CAT (i) =JO falls i-te Gruppe eliminiert
1 sonst
W T A Name W
A R A Name a
ANZ I A Name falls DEC = FALSE: Anzahl der elimi-
' nierten Gruppen
SAMP I A Name falls DEC=FALSE: SAMP=w-n

PROCEDURE PAULSON_2(SUMX s MyNOPLUSTyWyA3DELTA,
DECy STRAT,CAT,ANZySAMP);

NAME DECySTRAT,ANZ,SAMP;

INIEGER MyNOPLUST,STRAT,ANZySAMP W3

REAL A,DELTA;

KEAL AREAY SUMX;INIEGER ARRAY CAT;

BOQLEAN DEC;
BEGIN INTEGEER I,K;

BEAL MAXSEEAL ARRAY LIST(1:M)3INTEGER ARRAY RANK({1:M);
EQR T:=1 SIEP 1 UNIIL ™M DO
BEGIN LIST(I):=SUMX{I)sRANK(I }:=I3END;
QUICKSRA(LISTs1,M+1 ,RANK);
MAXS=LIST(M)=A+NOPLUST*DELTA/ 4;
QUTREAL(MAX;54515) 3 CUTIMAGE
EQR I:=1 SIEP 1 UNTIL M DO BEGIN

OUTRFALILISTI(TI)5,15)s0UTIMAGEEND

K=l

EQR I=:=1 STIEP 1 UNTIL M=-1 DQ

IE LIST(I)<MAX THEN K:=K+1 ELSE GOTO LAB;

LAB: ANZ :=M=K;

1E k=M-1 THEN PEGIN DEC:=IRUE;STRAT:=RAMK(M) ;END
ELSE BEGIN DEC:=FALSES

ECQR T:=1 STEP 1 UNTIL K DQ CAT(RANK(I)):=
EOR T:=Kel STEP 1 UNTIL M DO CAT(RANK(I)):

SAMP : =W=NOPLUST;
END3
END OF PAULSGN_2:

03
=]_;
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Par Typ E/A Uber. Bedeutung

SUMX R.A Em Ref Vektor der Stichprobensummen der m noch
nicht eliminierten Gruppen

M I E Val m

NOPLUST I E Val n+t

W I E Val W

A R E Val a

DELTA R E Val §

DEC B A Name TRUE Verfahren beendet
FALSE sonst

STRAT I A Name falls DEC=TRUE: Nummer der Gruppe mit
gréptem Mittelwert ‘

CAT I.A., A Ref falls DEC=FALSE, dann fir i=1(1)m
CAT(i)=]JO falls i-te Gruppe eliminiert

1 sonst
ANZ I A Name falls DEC=FALSE: Anzahl der eliminierten
Gruppen
SAMP I A Name falls DEC=FALSE: SAMP=W-(n+t)

PROCEDURE PAULSON_3(SUMX My STRAT )3
NAME STRAT;

INTEGER MySTRAT

;REAL ARRAY SUMX;

BEGIN INTEGER ARRAY RANK(1:M);

INTEGER I3
EQR T:=1 SIZP
QUICKSRESUMXy 1 yM+14RANK) §

STRAT:=RANK(M);
END OF PAULSON_3;

1 UNTIL M DO RANK(I):=1;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

SUMX RA E Ref Vektor der Stichprobensummen der m noch
nicht eliminierten Gruppen

M I E Val m

STRAT I A Name Nummer der Gruppe mit dem grdRten Mittel-
wert.

c) Lit: /34/



_72_

3.13 Vergleich und Anordnung von Variangzen:

3.13.1. Vergleich zweier Varianzen:

a)

b)

Das folgende Verfahren testet die Hypothese, daB die Varianzen

oi, og zweler Normalverteilungen gleich sind, gegen die Alter-

native Gi > Gg unter Benutzung der unabhéngigen Stichproben
Xapoosy X UNG Y50y Y o
1 n, 1 N,

Man widhlt hierzu eine Signifikanzzahl o (0.05, 0.01 od. dgl.),
bestimmt die Zahl ¢ als Ldsung der Gleichung F(c) = 1-o

aus Fisher's-F-Verteilung mit (n1 -1, n, - 1) Freiheitsgraden,
berechnet die Stichgrobenvarianzen si,sg und bildet
v =4
o 2
. 32

Ist v, £ ¢, 80 wird die Hypothese angenommen und als Schitzwert

62 flir die Varianzen Oi, og
2 2
, (ni—l) sy * (n2-1) S5
(o] =
(n1 1) + (nz—i)

verwendet. Ist v, > ¢, wird die Hyptohese verworfen.

Weichen die Verteillungen stark von der Normalverteilung ab, so

bilde man aus der ersten Stichprobe die Werte

X3 = lxi - %/, i=1(1)n1, und aus der

und aus der zweiten y; = lyj'V!: J=1(1)n2,

wobei X, ¥ die entsprechenden Stichprobenmittelwerte sind. Die

Hypothese Oi = og testet man dann, indem man mittels des gegen-

liber Abweichungen von der Normalitdt unempfindlichen t-Tests (3.10.

prift, ob die zugehdrigen Variablen X*, Y* denselben Mittelwert

besitzen.

Die Implementierung setzt Normalverteilung voraus, nimmt also

keine Transformation der Stichproben vor.



PrUCEDURE VAKCIMAR _Twli{ X" X Yo MY s MEANKY s VAR XY, FyDEXY VI,
DEC VAR ZEFUVARY)

sghmp VgD 25T VAT Y SV AT

INIEGRE NXsNYSINTILGER ARLRAY PEXYS

st Fa Vi), SVARIERAL AERAY Xy Y eMEANXY, VARXY;

DOLLEAN DEC §ZERDVARY

pEGIN INIEGER T3REAL S5
DFEXY (1) s =NX-1iDFXY(2):=NY~13
S:=0;
FOR I:=1 SIEP 1 UMTIL NX DO S:=S+(X{I}= MEANXY (1) )**23
VARXY{1l) t=S/DFEXY (1)}
S:=03 '
EGR T:=1 STEP 1 UNTIL NY DO Si=S+(Y{I)-MEDMNXY (7)) )&x2;
VARXY(2):=S/DEXY(2);
1E VARXY (2)=0 THEN BEGIN ZEROVAFY:=TRUE;GOID LABILNDS
IFRUGVARY :=FALSES
VO:=VARXY({ 1) /VARXY (2);
1E vEC<=Fr IHEN
BEGIN DEC:=TEUE;
SVAR = (CFXY (L)X VARXY (1) +DFXY(2)%VARXY(2)) /{DEXY(1)+DFXY(2))3
END
ELSE NDEC:=FALSE;
LAB:
END OF VARCCMP_TWG;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X R.A. E Ref Stichprobenvektor (Xi),izi(i)n1

NX I  E Val n,

Y R.A. E Ref Stichprobenvektor (yj),jzi(i)n2

NY I i) Val n,

MEANXY R.A. E Ref Vektor mit den Stichprobenmittelwerten
MEANXY (1)=%, MEANXY(2)=y

VARXY R.A. A Ref ngtor mitzden Stichprogenvarianzen
VARXY(l):Si, VARXY(Z):S2

F R E Val Wert flr c¢ aus F-Verteilung

DFXY I A Ref DFXY(i):nl—i, DFXY(2):n2—1

VO R A Name v,

DEC B A Name {?RUE Hypothese angenommen
FALSE sonst

SVAR R A Name falls DEC=TRUE, SVAR= 62

ZEROVARY B A Name [TRUE falls sg = 0
FALSE sonst

¢c) Lit: /28/
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3.13.2. Vergleich von m > 2 Varianzen:

a) Das Verfahren priift die Hypothese, daR die Varianzen oi, i=1(1)m,
von m Normalverteilungen gleich sind,gegen die Alternative,daB nicht
alle gleich sind, unter Benutzung m unabhingiger Stichproben-
gruppen

(Xik), i=1(1)m,k = 1(1)ni
Man teilt hierzu jede Gruppe in Ji Mengen des Umfangs nij ein,
bildet die Varianzen Sij dieser Mengen und benutzt diese als
Schitzwert flir die jeweilige Varianz ci, i=1(1)m, also

2 2
)

E(sij =04, J = 1(1)Ji, i=1(1)m

wobel E(s) den Erwartungswert der ZufallsgrdBe s hedeutet.

Dann bildet man mit dem natlirlichen Logarithmus 1n

- 2 .o .
Vi = 1n(,sij), i=1D)m, §j = 1(1)J,
" 2 ] . 2 2 s N 2 _ .
fir Sij t 0, Da mit E (Sij) —20i gilt, dgﬁ E(yij>’” 1in 0 F ing,
i=1(1)m, wird die Hypothese o4 = =0 der Hypothese ny=...an

dquivalent, die mit dem F-Test (3.10.2.1) gepriift werden kann,
falls alle nij gleich groRf sind. Der Fall unterschielicher nij
wird hier nicht betrachtet (siehe dazu /37/ ).

Diese Transformation der Stichproben Xy

wir als Scheffé-Transformation, deren Implementierung unter b)

in die yij bezeichnen

aufgefihrt ist.
Die Methode kann nicht angewendet werden, falls alle Ji=1,i=1(1)m,

sie ist empfindlich, falls
m
X (J.-1)
i=1

klein ist.
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b) Die Prozedur SCHEFFE_TRANS unterwirft die Stichprobenmatrix
(Xik) i=1(1)m, k=1(1)n der Scheffe-Transformation, wobei
n.=n, i=1(1)m sowie alle nij gleich groRf und die Ji gleich

grol vorausgesetzt werden.

PROCEQURE SCHEFFE_TRANS(XyMyNyJIyNTJyS2,Y,2ZERCVAR)
INTEGER MyN,JIyNIJ;REAL ARRAY Xy YsS23BUOLEAN ARRAY ZEROVAR;

BEGIN INTEGER TsJsJKyKyL3REAL Sy SS;
L:=NIJ-13
EQR T:=1 STIEZP 1 UNTIL M DQ
EOR J:=1 SIEP 1 UNTIL JI DC
BEGIN S:=SS:="3JK:=(J=1)*N1J;
ECR K:=1 STEP 1 UNTIIL NIJ DQ
BEGIN S3=S+X(I,JK+K);SS:=SS+X(I1,dK+K)*%25END;
S:=S/NIJ;
S2(T9J)2=(SS-NIJ*(S*¥*%2)) /L3
ZEROVAR(T 4 J)s=(]E S2(1,J)=0 IHEN
1E NOJ ZFROVAR(TI,d) TIHEN Y(I,J):
END;
END CGF SCHEFFE_TRANS;

JRUE ELSE EALSE)S
=LN(S2(T,J))3

2

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X R.A. E Ref. Stichprobenmatrix (xik),i=1(1)m, k=1(1)n
M I B Val m

N I E Val n

JI I E Val Ji

NIJ I E Val nij ,

s2 R.A. A Ref Matrix (sij),izi(i)m, j=iL(1)J:.L

Y R.A, A Ref Matrix (yij),i=1(1)m, j=1(1)Ji

ZEROVAR B.A. A N me fir i=1(1)m, j=1(1)J.

ZJEROVAR (i,j) =[TRUE® falls sij -0
FALSE sonst

c) Lit: /37/
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3.13.3%3  Multiple Vergleiche, Anordnung und Auswahl von Varianzen

Wendet man auf die mittels Scheffé-Transformation erhaltene Stich-
) 2 . L 2N . L

proben yik—ln(sik) mit E(yik)-ni-ln(oi) die Scheffé-bzw. Tukey-Me

thode flir Konstraste (3.11) der Art (ni—nj) an, erhdlt man zur Aus-

sage
a < n; - nj <b
deren dquivalente Aussage
2
o
e® < 2 <P | ra11s o2 4 0.
- ¢ - J
J

KEhnliches ist zu berlicksichtigen, falls man die Anordnungs- und
Auswahlverfahren des Abschnittes 3.12 zu Aussagen lber die An-

ordnung

n'l! < ...'in!m!

i —

verwendet. Flir Ziel 1 (3.12) ergibt sich wegen n!ml > 8

“Mm-1]
die Beziehung
2
07 ml S ed

2 —
7 Im-1]

und flr Ziel 2 (3.12) entsprechend

2
m| 5 .
—5 > e, 1=2(1)m.

Ti-1]

3.14 Kolmogoroff-Smirnov-Test:

a) Dieser testet die Hypothese, daB F(x) die Verteilungsfunktion
der stetig verteilten Grundgesamtheit ist, der die Stichprobe

Xyseees X entstammt.



b)

Man berechnet die Werte der Verteilungsfunktionﬁwx) der Stich-

probe, wobeil ?(X>gleich der Summe der relativen Hiufigkeiten

aller Stichprobenwerte ist, die kleiner oder gleich x sind.

Man bestimmt

a = max | F(x) - F(x) | und
Xe{xi,...,xn}
zur Signifikanzzahl o (0.05, 0.01 od. dgl.) die L8sung c der
Gleichung K(c) = 1 = o aus der dem Stichprobenumfang n ent-
sprechenden Tafel des Kolmogoroff-Smirnov-Tests. Flr groRke

n (n 100) existieren Niherungen z.B.

0.05 o 0.1

c 1.36 1.22

' /»

Ist a < ¢, so wird die Hypothese angenommen, andernfalls ver-

worfen.

Die folgende Prozedur nimmt filir F(x) die Normalverteilung mit
Mittelwert u und Varianz 02 an und bendtigt hierzu die Proze-
dur NDTR.

Auferdem wird die Prozedur QUICKSORT verwendet.
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PROCEDUKE KOLNMU_SMIR(XyNyMEAN,VARyKOLMyLISTL1yMAX,DEC);
MAME MAX,DEC;

INIEGEE Nj

REAL ME AN,V AR KOL My MAX;

REAL AKRRAY X,LISTI1;

BOCLEAN DEC;

BEGIN INIEGER Iy9JsLsRyENS
REAL AMAX;SyPyDypH;
REAL AREAY LIST2 WERT,AL,A2,RELFREQ(12N);
REAL AREAY F4PHI(D:N);
EDOR Ts=1 JTEP 1 UNTIL N DO LISTI(I):=X{(I);
S:=SQRT(VAR) ;
Bi=1j; EN:=N+1;
QUICKSORT(LISTLoByEN);
Li=15 F(O):=PHI(N):=MAX:2=93
EQR I:=1 SIEP J UNIIL N DO
BEGIN LIST2(L):=LISTI(I);
Ji=1;
LAB: JE I+J<=N THEN

BEGIN IE LISTI(I+J)=LIST1(I) THEN BEGIN J:=J+1;G0T0 LAB;ENCIENDS

RELFREQ(L)Y:=J/N3s
F(L)e=F(L-1)+RELFREQ(L)S
WERT(L):=(LIST2{L)-MEAN)/S;
Hi=WERT(L);
NCTR{HyPyD) 3
PHI(L):=P}
Al(L) s=ARS{PHI(L)=F(L~-1)});
A2(L)s=ABS(PHI(L)=F(L))s
IE A1 (L)>A2(L)Y IHEN AMAX:=Al(L) ELSE AMAX:s=A2(L);
IF MAX<AMAX THEN MAX:=ANMAX:
Le=L+1;

ENQS

DEC:=(IE MAX<=KOLM THEN TRUE ELSE EALSE);

END CF KOLMC_SMIR;

Par Typ E/A Uberg. Bedeutung

X R.A. E Ref Stichprobenvektor (Xi), i=1(1)n

N I E Val n

MEAN R E Val U = Mittelwert der Normalverteilung

VAR R E Val 02= Varianz der Normalverteilung

KOLM R E Val Wert c

List1 R.A. E Ref Vektor der nach Gr6Re angeordneten Stich-
probenwerte

MAX R A Name max |F (x)-F (x)]

DEC B A

Name TRUE falls Hypothese angenommen
FALSE sonst

¢) Lit: /7,28,38/



i, SchluBbemerkungen

Die Verwendung varianzreduzierender Techniken zur Bestimmung
von Schitzwerten kann oft eine Verkilirzung des Simulations-
laufs bedeuten /27,3%/. Da aber hierzu Korrelationen zwischen
MeRgroRen bekannt sein miissen, deren Kenntnis oftmals nicht
vorausgesetzt werden kann, wldren diese zuvor zu untersuchen.
Die Anwendung solcher Methoden kann somit gerade bei kom-
plexen Systemen aufwendig und unter Umstinden zweifelhaft
sein (siehe /31/). Daher wurden solche Verfahren hier nicht
berticksichtigt.

Die aufgeflihrten Verfahren, insbesonders die der Stichproben-
erhebung, sind nicht nur im Fall des Strategienvergleichs von
Interesse, sondern auch zur Untersuchung anderer Problem-
stellungen in Warteschlangensystemen mittels Simulation,

z.B. die Analyse von Zeitreihen. Insgesamt kann hierdurch

dem Anwender die Durchfiihrung von Simulationsstudien erleich-

tert werden.
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