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ROZKŁAD PRAWDOPODOBIEŃSTWA STOSUNKU ESTYMATORÓW 
WARIANCJI SZYBKOŚCI ZLICZEŃ

Streszczenie« Wyprowadzono wzór na funkcję gęstości prawdopodo- 
bieństwa stosunku estymatorów wariancji szybkości zliczeń, używa
nych przy opracowaniu wyników pomiarów radioaktywności. Podano wy
rażenia na parametry tego rozkładu oraz wykazano, żew granicy prze
chodzi ón w r o z k ł a d  x2/f. Opisano program numerycznego obliczenia 
kwanty li oraz podano tabelę wyników obliczeń dla kilku wartości stop
ni swobody.

1. Wprowadzenie

Analiza statystyczna wyników pomiarów radioaktywności jest zagadnie
niem skomplikowanym, zwłaszcza przy precyzyjnych pomiarach najniższych ak
tywności. W pomiarach radioaktywności mamy do czynienia z nałożeniem się 
szeregu trudnych do oszacowania i wyeliminowania zjawisk przypadkowych na 
proces rozpadu promieniotwórczego, który sam ma charakter przypadkowy. 
Przy pomiarach niskich aktywności dla uzyskania odpowiedniego materiału 
statystycznego pomiar musi często trwaó kilkadziesiąt godzin. Wraz ze wzro
stem czasu pomiaru maleje błąd standardowy, wynikający z rozkładu Poisso- 
na, jednakże jednocześnie wzrasta prawdopodobieństwo rozstrojenia się a- 
paratury pomiarowej, wystąpienia pomiarów zakłóconych itp. Przy analizo
waniu wyników pomiarów należy braó pod uwagę szereg możliwości zaburzenia 
pomiaru, takich jak fluktuacje wydajności detekcji, powolny dryf punktu 
pracy detektora, zniekształcenia wejściowego rozkładu Poissona powodowane 
istnieniem czasów martwych lub wystąpieniem impulsów wtórnych. Opracowano 
i opisano pewne testy statystyczne pozwalające na podstawie wyników pomia
rów cząstkowych wykrywać szybkie fluktuacje i powolne zmiany warunków po
miaru [1, ,2]. Müller [3] opracował prosty test pozwalający na wykrywanie 
zakłóceń powodowanych czasami martwymi. Jednakże powszechnie stosowana me
toda uzyskiwania informacji o stabilności założonych warunków pomiaru i 
jakości otrzymanych wyników polega na porównaniu błędu standardowego sg 
szybkości zliczeń wyznaczonego na podstawie wyników pomiarów cząstkowych

(1 )
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oraz błędu standardowego sp wynikającego z rozkładu Poissona

gdzie: x - średnia szybkość zliczeń oszacowana na podstawie n pomiarów 
cząstkowych, xif i = 1,2,3,...,n - szybkości zliczeń w poszczególnych po
miarach cząstkowych, T - cza3 pojedynczego pomiaru cząstkowego.

Opierając się na intuicji należy oczekiwać, że w przypadku idealnie 
pracującej aparatury pomiarowej wartości ss i sp powinny być zbliżone do 
siebie. Jednakże sg i so są dwoma różnymi estymatorami rzeczywistej dys
persji szybkości zliczeń i mają pewne, różniące się, rozkłady prawdopodo
bieństwa, zatem nawet w przypadku idealnego przebiegu pomiaru wartości 
tych estymatorów mogą się od siebie różnić. Każda z wymienionych wyżej nie
prawidłowości aparatury pomiarowej powoduje zwiększenie rozbieżności mię
dzy wartościami i s . Dla celów praktycznych nakładano intuicyjnie pe- s p
wne dopuszczalne granice na różnicę pomiędzy sg i so, przyjmując na przy
kład, że niestabilności aparatury pomiarowej są do zaniedbania, jeżeli 
spełniony jest warunek

s2 < A e 2 (3)

gdzie: A - 2 [4] lub A - 3/2 [ 5] .
W rzeczywistości należy oczekiwać, iż w niektórych sytuacjach niespraw

ności aparatury pomiarowej mogą spowodować, że wartość sg będzie znacznie 
mniejszo od s . Sytuacja taka może wystąpić w przypadku istnienia silnej 
korelacji pomiędzy rejestrowanymi impulsami, na przykład przy istnieniu 
dużego, nieskompensowanego czasu martwego lub występowaniu impulsów po
dwójnych czy też potrójnych. Dla poprawnej oceny pomiaru konieczne jest
więc ustalenie dopuszczalnego przedziału dla różnicy pomiędzy sg i sp, o- 
bejmującego zarówno przypadek, gdy sg > śp jak i przypadek, gdy sg < sp. 
Określenie dopuszczalnych granic dla różnicy pomiędzy sg i sp może być
przeprowadzone w oparciu o rozkład X 2 [6, 7], wymaga to jednak założenia,p
że estymator s jest równy rzeczywistej wariancji szybkośoi zliczeń. Jak P pwiadomo, rozkład X o i stopniach swobody ma zmienną losową będąca sumą 
kwadratów f niezależnych zmiennych losowych

X2 = u2 + u| + ... + u| (4)

jeżeli tylko każda ze zmiennych u^, i - 1,2,... f, ma rozkład N(0,1).
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2Rozkład X będzie mieć zmienna

czyli

s2
X = f (6)

u ‘

jeżeli tylko zmienne x.̂  mają rozkład normalny o dyspersji 6 2.
Wyrażenie (5) jest sumą kwadratów n zmiennych losowych o rozkładzie

N(0,1), związanych jednym warunkiem

x “^ ^ / n .  (7)

Można wykazać [8, 9, 10], że zmienna zdefiniowana wzorem (5) będzie mieć 
rozkład prawdopodobieństwa o f * H - 1 stopniach swobody. Funkcja gęsto
ści prawdopodobieństwa tej zmiennej ma postać

P1 (*2) " -T7?k----  l*2)f/2-1exp(- \ X2). (8)
1 2 llf/2) 2

2. Funkc.ia gęstości prawdopodobieństwa stosunku estymatorów wariancji 
szybkości zliczeń

Rozważmy typowy pomiar, mający na celu wyznaczenie nieznanej szybkości 
zliczeń , złożony z n pomiarów cząstkowych o równych czasach trwania T. 
Jeżeli liczba impulsów zarejestrowanych w czasie pojedynczego pomiaru cząst
kowego jest duża, rozkład Poissona może być aproksymowany rozkładem nor
malnym. Przyjmuje się powszechnie, że przybliżenie to jest słuszne, gdy 
średnia liczba impulsów rejestrowanych w czasie T jest rzędu 102 [2].

Sneyers [11] wykazał, że przybliżenie rozkładu Poissona rozkładem nor
malnym jest bardzo dobre już dla wartości xT 30. Ponieważ w typowych 
pomiarach radioaktywności średnia liczba impulsów rejestrowanych w czasie 
pojedynczego pomiaru cząstkowego tylko w wyjątkowych przypadkach jest mniej-psza od 10 , można przyjąć, że przybliżenie rozkładu Poissona rozkładem 
normalnym jest uzasadnione, a zatem na podstawie (6) estymator s2 warian
cji szybkości zliczeń wyraża się przez zmienną X 2

s2 = 6 2 % 2/f (9)



150________________________________________________________________M.F. Pazdur

 ̂ V
Z własności rozkładu Poissona wynika, że rzeczywista wariancja szybko

ści zliczeń równa jest

6 2 = ^  (10) 

p
natomiast z (2) wynika, że estymator s^ wyraża się wzorem

Ze wzorów (9) - (11) wynika zatem, że stosunek estymatorów wariancji 
szybkości zliczeń

w ■» —S (12)
SP

może być przedstawiony w postaci

^ m f  1^ A * 2 -  ( 1 3 )w

Przy zadanej całkowitej liczbie impulsów m zarejestrowanych w całkowi
tym czasie pomiaru T =  nT rzeczywista nieznana szybkość zliczeń A może 
byó uważana za zmienną losową. Funkcja gęstości prawdopodobieństwa tej 
zmiennej dla przypadku tak zwanej dobrej statystyki, to znaczy, gdy m »  1, 
ma postać [12]

p 2 ( f t )  A me x p ( - r A ) .  ( 1 4 )

Rozkład prawdopodobieństwa (8) zmiennej % 2 określony jest w zupełności 
przez liczbę stopni swobody f i nie zależy od liczby impulsów m, zaś roz
kład prawdopodobieństwa (14) zmiennej A zależy tylko od całkowitej liczby 
impulsów m. Howa zmienna losowa w, zdefiniowana wyrażeniem (l3),jest więc 
iloczynem stałej i dwó^h niezależnych zmiennych losowych A i X 2, przy czym 
obie ze zmiennych losowych mają rozkład prawdopodobieństwa typu gamma. Za
gadnienie znalezienia rozkładu prawdopodobieństwa zmiennej w sprowadza się 
więc do obliczenia funkcji gęstości prawdopodobieństwa iloczynu dwu zmien
nych losowych niezależnych o rozkładach typu gamma.

Dla uproszczenia obliczeń rozważmy zmienną

, A X 2. ( 1 5 )

I
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Łączny rozkład orawdopodobieńetwa zmiennych X i X 2 ma postać

p(A, X 2) = P1 (%2)p2(A). (16)

Korzystając z zależności (15), można przejść do łącznego rozkładu praw
dopodobieństwa u i A

p(u, A) = Pl (u/A)p2(A)/^ (17)

a stąd po scałkowaniu ze względu na zmienną A otrzymuje się funkcję gę
stości prawdopodobieństwa zmiennej u

CO 03

p(u) = f p(u, A)dX » j Pl (u/A)p2(A) (18)
O O

Po wstawieniu wyrążeń (8) i (14) i uporządkowaniu

p(u ) = C'uf/2"1 J m-f/2exp(-rA- u/2A)dA (19)
O

gdzie C' jest pewną stałą, która będzie wyznaczona później.
Korzystając z tablic całek [13]

J  x - £x)dx = 2{(b/p',/2K ^ 2 i ^ 1t) (20)
O

otrzymuje się funkcję gęstości prawdopodobieństwa zmiennej u

p(u) - c"u«Kj(-^r) (21)

gdzie:

«= (m + f/2 - l)/2,

A - (m - f/2 + 1)

( 2 2 )

(23)

a K^(z) oznacza funkcję MacDonalda (zmodyfikowaną funkcję Bessela drugie
go rodzaju) [14, 15], a C* jest pewną nową stałą.
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w , 1 £ £ J 1 1  u (24;

otrzymuje się

p{w) » C»a K̂ (l(2rafw) ( 2 5 )

®dzie C jest ostateczną stałą normalizacyjną wyznaczaną z warunku

j* p(w)aw = 1 . (2 6 )
0

Korzystając z tablic całek [13]

jA^Caz)«!* . a - y - ^ T t 1 + %■ ̂ - ) R 1- -t-|--i-) (27)
O

3BOŹD& wyzaasczyć wartość stałej normalizacyjnej C

c * wrrTf/27 (f£) {28)

oraz otrzymać wyrażenia na kolejne momenty rozkładu prawdopodobieństwa (25) 

(̂'| + l)«..(-^+ j - 1)1* + 1) (* + !)•••(* + ))• (29)

W szczególności wartość średnia, czyli pierwszy monent zmiennej w

- w - 5-±-!. (30)

i ¿bnpgi moment

m2 - W  + *-2l. (31)

'feriedcja 6 2 wyraża się przez pierwsze dwa momenty
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i d o  wstawieniu (30) i ( 3 1) do (32) otrzymuje się wzór na wariancję zmien
nej w

-2 ,m + 1 \̂ r m + 2 f + 2 -,1 (ni
6w - (_— 1 L f t t  —?—  3̂3;

iV granicy, gdy a— »  , wyrażenia na średnią i wariancję zmiennej w 
przyjmują postać \

w = 1 (34)

- 2/f (35)

i nokrywają się z odpowiednimi wyrażeniami na średnią i wariancję zmien
nej %2/f.

3. Wyznaczenie kwantyli rozkładu prawdopodobieństwa zmiennej w

Dla celów praktycznych konieczna jest znajomość nie tylko wartości 
średniej i dyspersji zmiennej w, lecz także poszczególnych kwantyli roz
kładu prawdopodobieństwa tej zmiennej dla wyznaczenia dwustronnych prze
działów ufności odpowiadających zadanemu poziomowi ufności. 'Wymaga to ob
liczenia wartości dystrybU8nty rozkładu (25), czyli obliczenia wyrażeń po
staci

*»T
P(w < wf) - J p(w)dw (36)

0

dla różnych wartości stopni swobody f i dla różnych wartości m, czyli cał
kowitej liczby impulsów zarejestrowanych w czasie pomiaru.

Obliczenie wyrażeń (36) wymaga całkowania numerycznego, gdyż całka

y= C | w“ (̂  2mfw)dw (37)
0

nie wyraża się przez żadne ze znanych funkcji. Funkcja MacLonalda K^z) 
może być przedstawiona w postaci nieskończonego szeregu [14, 15] i dla 
celów całkowania numerycznego konieczne jest przybliżenie tego szeregu 
przez sumę skończoną. Ponieważ zarówno indeks # jak i argument funkcji 
MacDonalda dla typowych warunków doświadczalnych (m rzędu 103 f rzędu 10)



są bardzo duże, można wykorzystać asymptotyczne przedstawienie funkcji
K^iz) otrzymane przez Hicholsona [1 6 ] metodą rozwinięcia na szereg wzglę
dem wielomianów Legendre’a. Przybliżone wyrażenie funkcji MScDonalda ma
postać

K<,(x) = exp(-r) (38)

gdzie:

R = x|(x2 + i>2)"1 _ A 2(x 2 + ^ 2)"3/i2 + A4 (ix2 + /J2)-5^2 + ../j- (39)

r  “  -  M i  % } -  % ) 2  +  • • • ] ■ •

{ u 2 + A2) V 2  . 1 , logi0 (40)

a współczynniki A2, /l4, A6 ^ówne są

Ag = - 1/8

A4 - (27 - 96 /J2)/27 (41)
/ Ag = (4600 /b2 - 1125 - 640 /S4) ^ 10.

Dalsze współczynniki A^ można otrzymać ze związku rekurencyjnego 

4 (s+3)A3+3 + (s+2)3A a+1 + 2^2s (s+1 )(s+2)As_1 + /J4s (s2-4)Ag_3 = 0 (42)

zaś współczynniki |U4 spełniają tożsamość

1 + (i2X + ^4^2 + ••• = (1 + A2X + A 4x + •••) • (43)

Po prostych przekształceniach otrzymuje się

154_______________________________________________________________ M.F» Pazdur

Jl4 = 2(A2 - A 4).
(44)
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  ■, _ u+/6 . Ag
u-,u “ Żlnló lG - * + u 11 - T ET^ - 2TETT ln E=f|-

♦} Id 1—  i (1 ’ Ti?
2(A2 - A4) I 1 •> x2 1 I

^   I ' TETCr ^3 “ uTńTT r

gdzieś

Do obliczenia numerycznego wartości funkcji gęstości prawdopodobień
stwa oraz kwantyli rozkładu zmiennej w ooracowano program na maszynę cy
frową ODRA 1204. Program ten oblicza również, dla kontroli obliczeń oraz* O
dla porównania, odpowiednie wartości rozkładu zmiennej losowej % /i. V/y-
niki obliczeń Drzedstawiono w tabeli 1.

Tabela 1
oWartości kwantyli rozkładów prawdopodobieństwa zmiennych w i v = X /f 

dla niektórych stopni swobody f 
(średnia szybkość zliczeń A =  10 cpm, 

czas trwania pojedynczego pomiaru cząstkowego T = 10 min)

p
f = 3 p = 5 f = 9 f  - 19

w V w V w V w V
P P P P p p P p

0 .0 1 0 . 0 3 8 6 0 . 0 3 8 5 0 . 1 1 0 2 0 . 1 1 0 3 0 . 2 3 1 2 0 . 2 3 1 5 0 .4 0 1 1 0 .4 0 1 5

0 . 0 2 0 . 0 6 1 9 0 . 0 6 1 9 0 . 1 5 0 0 0 . 1 5 0 0 0 . 2 8 1 0 0 . 2 8 1 3 0 . 4 5 0 0 0 .4 5 0 4

0 . 0 5 0 . 1 1 7 6 0 . 1 1 7 5 0 . 2 2 8 9 0 . 2 2 8 9 0 . 3 6 9 0 0 . 3 6 9 2 0 . 5 3 1 7 0 . 5 3 2 2

0 . 1 0 0 . 1 9 5 2 0 . 1 9 5 0 0 . 3 2 2 0 0 . 3 2 2 0 0 . 4 6 2 8 0 . 4 6 3 0 0 . 6 1 2 6 0 .6 1 3 0

0 . 2 0 0 . 3 3 5 8 0 . 3 3 5 3 0 . 4 6 8 7 0 . 4 6 8 5 0 . 5 9 7 7 0 . 5 9 7 8 0 . 7 2 1 6 0 .7 2 1 8

0 . 5 0 0 . 7 9 1 4 0 . 7 8 9 0 0 . 8 7 1 7 0 . 8 7 0 3 0 . 9 2 7 7 0 . 9 2 7 0 0 . 9 6 5 5 0 . 9 6 5 2

0 . 8 0 1 . 5 5 7 3 1 . 5 4 7 9 1 .4 6 3 4 1 . 4 5 7 9 1 . 3 6 3 3 1 . 3 6 0 2 1 . 2 5 9 4 1 .2 5 8 0

0 . 9 0 2 . 1 0 4 7 2 .0 8 5 1 1 . 8 5 8 0 1 .8 4 7 3 1 .6 3 7 1 1 . 6 3 1 6 1 . 4 3 4 5 1 .4 3 1 9

0 . 9 5 2 .6 4 5 1 2 . 6 9 7 5 2 . 2 3 3 6 2 . 2 1 4 2 1 . 8 8 9 4 1 . 8 7 9 9 1 .5 9 0 8 1 .5 8 6 7

0 . 9 8 3 . 3 7 2 9 3 . 2 8 5 4 2 . 7 1 9 4 2 . 6 7 7 7 2 . 2 0 5 2 2 . 1 8 6 7 1 .7 8 0 1 1 .7 7 3 2

0 . 9 9 3 . 9 6 5 8 3 . 7 9 4 0 3 . 0 9 4 0 3 . 0 1 7 3 2 . 4 3 9 2 2 . 4 0 7 5 1 .9 1 6 1 1 . 9 0 5 0

i
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4. Opis programu numerycznego obliczania kwantyli rozkładu prawdopodo
bieństwa zmiennej w

Program F.V, napisany w języku ALGOL na maszynę cyfrową OBRA 1204 wyko
nuje następujące zadania:
- obliczanie i tablicowanie wartości funkcji gęstości prawdopodobieństwaO O Pzmiennych w = a Ja i v = %  /f,
- obliczanie i tablicowanie dystrybuant rozkładów prawdopodobieństwa zmien

nych w i v,
- obliczanie i tablicowanie wartości kwantyli rozkładów prawdopodobień

stwa zmiennych w i v dla zadanych wartości prawdopodobieństwa.
Dane początkowe wprowadzane są z czytnika taśmy perforowanej i składa

ją się z następujących liczb: f - liczba stopni swobody, lambda - szybkość 
zliczeń w cpm, t - czas pomiaru cząstkowego w minutach, h - skok całkowa
nia, m - liczba parzysta dodatnia, określająca, co ile kroków całkowania 
maszyna ma obliczać i drukować wyniki obliczeń funkcji gęstości prawdopo
dobieństwa i dystrybuant rozkładów zmiennych w i v. Wstawienie m < 1 po
woduje, że nie będzie realizowane obliczanie i drukowanie wartości fun
kcji gęstości prawdopodobieństwa i dystrybuant, n - liczba obliczanych 
kwantyli (maksymalna wartość nmax = 25), pdb - n wartości prawdopodobień
stwa, dla których mają być obliczane kwantyle.

Całkowanie wykonane jest przy użyciu złożonej kwadratury Simpsona, na
leżącej do kwadratur typu Newtona - Cotesa [17]. Przedział całkowania dzie
lony jest w tej kwadraturze na parzystą liczbę n podprzedziałów o długo
ści h. Wartość całki obliczana jest według wzoru

gdzie fi oraz g^ oznaczają odpowiednio wartości funkcji gęstości prawdo
podobieństwa zmiennych w i v w punkcie ih. Następnie obliczane są warto
ści dystrybuant rozkładów zmiennych w i v

I » ^  h(fQ+4f^+2fg+4f2+2^+...+4f2^_i+2f2^+«•«+4fn_^+fn) (46)

gdzie: f^ oznacza wartość funkcji podcałkowej w punkcie = ih. 
Blok KWADR oblicza kolejne wartości sumy

(47)

oraz

(48)

QA - Iw (2k) - ^ h(r - f2k) 

QB = Iu (2k) = \ h(s - g2k). (50)

(49)
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Wartości kwantyli obliczane są metodą interpolacji liniowej

2h[l (2k) - p] 
wp j T7rgg7~ ^"T,ia - i) + {2k ~ 2)h- (51)

f i  Tl

Analogicznie wyznaczane są wartości kwantyli rozkładu zmiennej v.

5. Podsumowanie

Z Dorównania wartości liczbowych momentów wyprowadzonego rozkładu praw
dopodobieństwa zmiennej w z odpowiednimi wartościami dla rozkładu prawdo-O
podobieństwa zmiennej % /f wynika, że oba rozkłady prawdopodobieństwa(dla 
typowych warunków doświadczalnych - m rzędu 1Cp, f ~  10) są praktycznie 
nieodróżnialne od siebie. Wyniki obliczeń kwantyli, przedstawione w tabe
li 1, stanowią dodatkowe potwierdzenie powyższego wniosku.

Ponieważ zmienna w wyraża się przez iloczyn stałej i dwóch zmiennych 
losowych o rozkładach prawdopodobieństwa typu gamma, uzyskany wynik na 
funkcję gęstości prawdopodobieństwa tej zmiennej może być łatwo rozsze
rzony na przypadek ogólny iloczynu dowolnych zmiennych losowych mających 
rozkłady typu gamma. Podobnie opracowany program PVi może być wykorzystany 
do obliczeń całek oznaczonych funkcji będącej iloczynem funkcji KacDonal- 
da i funkcji potęgowej.
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PACnPĘĘEJIEHŃE BEPOHTHOCTEA HACTHCrO OUEHOK 

BAPHAHUHH CKOPOCTH CMETA

P e 3 to m e

B paSoTe BuBe^eHa ifopMyjia Ha $yHKun» iijiothocth BepoHTHOdH vacTHoro oue- 
hok BapHaHUHH CKopocTH c^eia npHMeHHeMhix npa ofipaCoTKe pe3yjibiaT0B aswepe-
h h 0 paAHoaxTHBHocTH. HpeACTaBjieHti (popMyau Ha napaMeipu aioro pacnpeaeaeHHH

Ph ,H0Ka3aH0, hto b rpaHime h nepexoaHi oho b pacnpeaejiaHne X /f.OiutcaHa npo- 
rpaMMa HyMepHvecKoro BHHHcaeHHii KBaHTHJieił pacnpeaeaeHHH h npeacTaBaeHu pe- 
3yabiaTU BuHHcaeHHft aaa HeKOTopux 3HaveHn0 HHCjia deneim cboÓoan f.

THE'PROBABILITY DISTRIBUTION OF THE RATIO OF COUNTING RATE 
VARIANCE ESTIMATORS

S u m m a r y
The ratio of counting rate variance estimators is a random number used 

in statistical analysis of measurements of natural radiocarbon. The for
mulae for probability density function and some basic statistical parame
ters of probability distribution are given. It was proved that the proba
bility distribution of the ratio of counting rate variance estimators 
tends to the corresponding probability distribution of standard statistics 
X2/f when the number of counts tends to infinity. A computer procedure 
used in calculation of percentile points of this probability distribution 
is described and the results obtained are compared with corresponding valuesp
for the variable %  /f for some degrees of freedom.
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ROZKŁAD PRAWDOPODOBIEŃSTWA STOSUNKU ESTYMATORÓW 
WARIANCJI SZYBKOŚCI ZLICZEŃ

Streszczenie. Wyprowadzono wzór na funkcję gęstości prawdopodo
bieństwa stosunku estymatorów wariancji szybkości zliczeń, używa
nych przy opracowaniu wyników pomiarów radioaktywności. Podano wy
rażenia na parametry tego rozkładu oraz wykazano, że w granicy prze
chodzi ón w rozkład %2/f. Opisano program numerycznego obliczenia 
kwanty li oraz podano tabelę wyników obliczeń dla kilku wartości stop
ni swobody.

1. Wprowadzenie

Analiza statystyczna wyników pomiarów radioaktywności jest zagadnie
niem skomplikowanym, zwłaszcza przy precyzyjnych pomiarach najniższych ak
tywności. W pomiarach radioaktywności mamy do czynienia z nałożeniem się 
szeregu trudnych do oszacowania i wyeliminowania zjawisk przypadkowych na 
proces rozpadu promieniotwórczego, który sam ma charakter przypadkowy. 
Przy pomiarach niskich aktywności dla uzyskania odpowiedniego materiału 
statystycznego pomiar musi często trwać kilkadziesiąt godzin. Wraz ze wzro
stem czasu pomiaru maleje błąd standardowy, wynikający z rozkładu Poisso- 
na, jednakże jednocześnie wzrasta prawdopodobieństwo rozstrojenia się a- 
paratury pomiarowej, wystąpienia pomiarów zakłóconych itp. Przy analizo
waniu wyników pomiarów należy brać pod uwagę szereg możliwości zaburzenia 
pomiaru, takich jak fluktuacje wydajności detekcji, powolny dryf punktu 
pracy detektora, zniekształcenia wejściowego rozkładu Poissona powodowane 
istnieniem czasów martwych lub wystąpieniem impulsów wtórnych. Opracowano 
i opisano pewne testy statystyczne pozwalające na podstawie wyników pomia
rów cząstkowych wykrywać szybkie fluktuacje i powolne zmiany warunków po
miaru [1 , ,2]. Muller [3] opracował prosty test pozwalający na wykrywanie 
zakłóceń powodowanych czasami martwymi. Jednakże powszechnie stosowana me
toda uzyskiwania informacji o stabilności założonych warunków pomiaru i 
jakości otrzymanych wyników polega na porównaniu błędu standardowego sg 
szybkości zliczeń wyznaczonego na podstawie wyników pomiarów cząstkowych

(1 )
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PACIIPEUEJIEHHE BEP0HTH0CTEH HACTHOTO OUEHOK 
BAPHAHUHH CKOPOCTH CMETA

P e 3 B m e
B padoTe BtiBefleHa $opMyjia Ha (JyHKUHw njioTHOCTH BepoaTHOcTH nacTHoro ou,e- 

hok BapnaHUHH CKopociH cuera npHMeHfleMux npH oSpadoTKe pe3yjibTaT0B H3Mepe- 
hhA p a A H o a x T H B H O C T H . UpeACTaBjieHbi (JopMyjH Ha  napaMeipii stoto pacnpe.nejieHHHO
h ,HOKa3aHO, hto b rpaHHne h nepexo^Hi oho b pacnpeaejiaHHe X /f.0 riHcaHa npo- 
rpaMMa HyMepHvecKoro BbiHHCjieHns KBaHTHJieil pacnpej;ejieHHH h npeflCTaBJieHH pe- 
3yjiBTaTH BhiHHCJieHHil fljis HeKOTopbix 3HaneHnk HHCJia CTeneHH cboCoan f.

THE'PROBABILITY DISTRIBUTION OF THE RATIO OF COUNTING RATE 
VARIANCE ESTIMATORS

S u m m a r y
The ratio of counting rate variance estimators is a random number used 

in statistical analysis of measurements of natural radiocarbon. The for
mulae for probability density function and some basic statistical parame
ters of probability distribution are given. It was proved that the proba
bility distribution of the ratio of counting rate variance estimators 
tends to the corresponding probability distribution of standard statistics 
X2/f when the number of counts tends to infinity. A computer procedure 
used in calculation of percentile points of this probability distribution 
is described and the results obtained are compared with corresponding values 
for the variable % 2/f for some degrees of freedom.
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