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Для многокритериальной классификации объектов по нечисловой информа-
ции, получаемой из источников, обладающих различной надежностью, разра-
ботана специальная модификация известного метода рандомизации сводных
показателей (МРСП). Возможности разработанной модификации МРСП про-
демонстрированы на примере классификации договоров страхования жизни по
степени их рискованности.
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CRITERIA CLASSIFICATION UNDER DEFICIENCY OF
NUMERIC INFORMATION
A special case modification of well known Aggregate Indices Randomization Method
(AIRM) was developed for multi-criteria classification of objects according to
non-numeric information obtained from sources of varying reliability. The
capabilities of the resultant AIRM modification are demonstrated through the
example of life insurance contracts classification by their riskiness.
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Введение

В настоящее время существует хорошо раз-
витая система методов распознавания (клас-
сификации, диагностики), позволяющих срав-
нительно успешно классифицировать объек-
ты, описываемые наборами точно определяе-
мых числовых характеристик [1]. Однако в
ряде случаев (например, при отнесении эконо-
мической ситуации в стране к классу кризис-
ных состояний, при классификации ситуаций
в регионах по шкале террористических угроз
и т. д.) имеет место дефицит статистической
числовой информации. Поэтому исследовате-

лю приходится привлекать экспертов к оцен-
ке вероятностей принадлежности исследуемо-
го объекта к альтернативным классам.

Эксперты же обычно не могут дать точ-
ных числовых оценок этих вероятностей и
ограничиваются только совокупностью срав-
нительных суждений о превосходстве (ра-
венстве) вероятностей принадлежности объ-
екта к разным классам. Более того, обыч-
но исследователю приходится учитывать ин-
формацию, приходящую из многих источни-
ков (от многих экспертов), имеющих раз-
ную значимость (надежность, информатив-
ность, достоверность и т. п.). При этом оценка

��
��
38



относительной значимости источников при по-
мощи числовых весовых коэффициентов (“ве-
сов”) также затруднена, и приходится доволь-
ствоваться лишь сравнительными суждения-
ми о величине весовых коэффициентов, ана-
логичных сравнительным суждениям о веро-
ятностях.

Многочисленные психологические экспери-
менты и практические наблюдения послед-
них десятилетий показали, что такая нечисло-
вая (точнее порядковая, ординальная) форма
представления знаний о вероятностях и/или
весовых коэффициентах вполне естественна
для экспертов. Более того, оказалось, что по-
пытки принудить экспертов к представлению
своих знаний о вероятностях в точной число-
вой форме ведет к смещенным оценкам и к
неверным суждениям [12].

Другая форма представления экспертных
оценок вероятностей предполагает наличие
информации лишь об интервалах их возмож-
ных значений [8]. Такая интервальная неточ-
ная информация может быть объединена
с упомянутой ординальной (нечисловой) ин-
формацией. Но даже эта объединенная ин-
формация может оказаться недостаточно пол-
ной для однозначного определения числовых
значений всех вероятностей. Поэтому далее
предполагается, что каждый эксперт обладает
нечисловой (ординальной), неточной (интер-
вальной) и неполной экспертной информацией
(ННН -информацией) об оцениваемых вероят-
ностях, а исследователь, выступающий в роли
супер-эксперта, имеет ННН -инфомацию о ве-
совых коэффициентах, определяющих значи-
мость соответствующих экспертных мнений.

В первом разделе статьи кратко излагает-
ся метод построения оценок вероятностей аль-
тернатив по ННН -информации, основанный
на байесовской модели рандомизации неопре-
деленности выбора вектора вероятностей из
множества всех допустимых вероятностных
векторов. Во втором разделе описывается син-
тез сводных оценок вероятностей альтерна-
тив; при этом используются рандомизиро-
ванные весовые коэффициенты, моделирую-
щие неопределенность выбора вектора весо-
вых коэффициентов по ННН -информации ис-
следователя о сравнительной значимости для
него мнений экспертов. Третий раздел содер-
жит иллюстративный пример оценки специ-
алистом страховой компании степени риско-
ванности заключения с клиентом договора
страхования жизни по нескольким источни-
кам нечисловой информации.

Оценка вероятностей альтернатив
при дефиците числовой информа-
ции

Пусть необходимо оценить вероятность pi
принадлежности изучаемого объекта к клас-
су Ai из фиксированной совокупности r аль-
тернативных классов по информации I. От-
носительно информации I, получаемой из
некоторого источника (от некоторого экспер-
та), предполагается, что она может быть
двух типов — ординальная (нечисловая) ин-
формация OI, выражаемая сравнительными
суждениями типа “вероятность альтернати-
вы Ai больше, чем вероятность альтернати-
вы As” и “вероятности альтернатив Ai, As

равны”, и интервальная (неточная) инфор-
мация II, состоящая в указании диапазонов
[ai, bi], 0 6 ai 6 bi, i = 1, . . . , r, возможного ва-
рьирования вероятностей p1, . . . , pr. Иными
словами, нечисловая и неточная объединенная
информация I = OI

⋃
II задается системой

I = {pi > pl, pu = pv; as 6 ps 6 bs; i, l, u, v,∈
{1, . . . , r}} равенств и неравенств для вероят-
ностей p1, . . . , pr альтернатив A1, . . . , Ar. По-
скольку возможно, что даже объединенная ин-
формация I = OI

⋃
II не позволяет однознач-

но определить числовые значения вероятно-
стей p1, . . . , pr, постольку можно говорить, что
информация I неполна. Таким образом, мож-
но считать, что у эксперта имеется нечисло-
вая, неточная и неполная информация (ННН-
информация) I о вероятностях p1, . . . , pr аль-
тернатив A1, . . . , Ar.

Учет ННН -информации I позволяет сфор-
мировать множество P (r; I) всех допусти-
мых (с точки зрения информации I) век-
торов вероятностей, представляющее собой
(r − 1)-мерный полиэдр P (r; I). Таким об-
разом, ННН -информация I определяет век-
тор вероятностей p = (p1, . . . , pr) “с точно-
стью до множества P (r; I)”. Иными слова-
ми, имеет место так называемая теоретико-
множественная неопределенность задания
вероятностей альтернатив [5]. При построе-
нии стохастической модели такой неопреде-
ленности мы будем следовать идее Т. Бей-
еса, изложенной в его известной работе [7]
и состоящей в предложении моделировать
неопределенный выбор математического объ-
екта x из множества таких объектов X слу-
чайным (рандомизированным) выбором это-
го объекта. В нашем случае, моделируя
неопределенность выбора вектора вероятно-
стей p = (p1, . . . , pr) из множества P (r; I) при
помощи рандомизации этого выбора, получа-
ем случайный вектор p̃(I) = (p̃1(I), . . . , p̃r(I)),
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p̃i(I) > 0, p̃1(I) + . . .+ p̃r(I) = 1, распределен-
ный на полиэдре P (r; I).

Компонента p̃i(I) случайного вектора p̃(I)
есть рандомизированная (стохастическая,
случайная ) оценка вероятности альтернативы
Ai, учитывающая ННН -информацию I. Мате-
матические ожидания p̄i(Ij) = Ep̃i(Ij) служат
искомыми усредненными оценками вероятно-
стей pi, i = 1, . . . , r. Стандартные же откло-
нения δi(I) =

√
Dp̃i(I) определяют разброс

стохастических оценок p̃i(I) вокруг соответ-
ствующих усредненных значений p̄i(I). Мож-
но сказать, что вектор p̄(I) = (p̄1(I), . . . , p̄n(I))
усредненных оценок вероятностей есть число-
вой образ нечисловой, неточной и неполной
информации I.

Для построения простого алгоритма вы-
числения статистических характеристик слу-
чайного вектора p̃(I) = (p̃1(I), . . . , p̃r(I)) на
ЭВМ положим, что вероятности p1, . . . , pr от-
считываются с конечным шагом h = 1/n,
т. е. принимают дискретные значения из мно-
жества {0, 1/n, . . . , (n − 1)/n, 1}. Тогда мно-
жество P (r, n; I) = {p(t) : t = 1, . . . , N(r, n; I)}
всех допустимых (с точки зрения ННН -
информации I) векторов вероятностей конеч-
но и простейшее равномерное распределение
вектора вероятностей p̃(I) на этом множестве
может быть задано случайным номером t̃, рав-

номерно распределенным на множестве зна-
чений {1, . . . , N(r, n; I) : P ({p̃(I) = p(t)}) =
P ({t̃ = t = 1/N(r, n; I)})}.

Решение же проблемы генерации всех воз-
можных векторов p(t) = (p

(t)
1 , . . . , p

(t)
r ) из мно-

жества P (r, n) можно свести к задаче гене-
рации всех возможных композиций δ(t) =

(δ
(t)
1 , . . . , δ

(t)
r ), δ

(t)
i ∈ {0, 1, . . . , n − 1, n}, δ(t)1 +

. . . + δ
(t)
r = n, t = 1, . . . , N(s, k), N(m,n) =

(n + m − 1)!/n!(m − 1)! Действительно,
вектору вероятностей p(t) = (p

(t)
1 , . . . , p

(t)
r )

можно взаимно однозначно сопоставить
композицию δ(t) = (δ

(t)
1 , . . . , δ

(t)
r ) с компо-

нентами δ
(t)
i = np

(t)
i , i = 1, . . . , r. Компози-

ции δ(t) = (δ
(t)
1 , . . . , δ

(t)
r ), t = 1, . . . , N(r, n),

удобно генерировать в лексикографиче-
ском порядке — от первой композиции
δ(1) = (0, . . . , 0, k) до последней δ(N(s,k)) =
(k, 0, . . . , 0). Для перехода от предшествую-
щей (в лексикографическом порядке) ком-
позиции δ(t) = (δ

(t)
1 , . . . , δ

(t)
r ) к последующей

композиции δ(t+1) = (δ
(t+1)
1 , . . . , δ

(t+1)
r ) можно

предложить следующий простой алгоритм [4].
Для i = 1, . . . ,m− 1 компонента δ(t+1)

i компо-
зиции δ(t+1) вычисляется по формуле

δ
(t+1)
i =


δ
(t0
i , if δ

(t)
i+1 < n−∆

(t)
i ,

δ
(t)
i + 1, if δ

(t)
i+1 = n−∆

(t)
i and δ

(t)
i < n−∆

(t)
i−1,

0, if δ
(t)
i+1 = n−∆

(t)
i and δ

(t)
i = n−∆

(t)
i−1,

(1)

где ∆
(t)
i = δ

(t)
1 + . . .+δ

(t)
i . Последняя компонен-

та δ(t+1)
m композиции δ(t+1) определяется фор-

мулой δ(t)m = 1− δ(t+1)
i + . . .+ δ

(t+1)
m−1 .

Искомые математические ожидания, стан-
дартные отклонения и другие статистические
характеристики рандомизированных вероят-
ностей могут быть вычислены на ЭВМ пу-
тем суммирования соответствующих функций
от векторов вероятностей p(t) = (p

(t)
1 , . . . , p

(t))
r ,

компоненты которых удовлетворяют системе
равенств и неравенств, определяющих ННН -
информацию I.

Построение сводных оценок веро-
ятностей альтернатив

Пусть ННН -ниформация, доступная иссле-
дователю, задана кортежем I = (I1, . . . , Im),
компонента Ij которого есть определенная
система равенств и неравенств для вероят-

ностей p1, . . . , pr, определяющая множество
p(r; I) всех допустимых (с точки зрения ННН -
информации Ij) векторов p = (p1, . . . , pr) ве-
роятностей альтернатив A1, . . . , Ar. Рандо-
мизируя, как это было описано в преды-
дущем разделе, неопределенный выбор век-
тора p = (p1, . . . , pr) из множества P (r; Ij),
мы получаем случайный вектор вероятностей
p̃(Ij) = (p̃1(Ij), . . . , p̃r(Ij)), p̃i(Ij) > 0, p̃1(Ij) +
. . .+ p̃r(Ij) = 1. Каждая компонента p̃(Ij) век-
тора p̃(Ij) может рассматриваться как стоха-
стическая оценка неизвестной вероятности pi,
построенная по ННН -информации Ij , полу-
ченной от соответствующего эксперта.

Дополнительно предполагается, что иссле-
дователь обладает ННН -информацией J =
{wi > wt, wu = wv . . . ; Al 6 wl 6 Bl . . .} о
сравнительной значимости отдельных источ-
ников, измеряемой весовыми коэффициентами
w1, . . . , wm, wj > 0, w1 + . . . + wm = 1. Та-
ким образом, вся ННН -информация, доступ-
ная исследователю, может быть представлена
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в виде кортежа (I, J) = (I1, . . . , Im, J), по-
следняя компонента которого есть система ра-
венств и неравенств для весовых коэффициен-
тов w1, . . . , wm.

Введенная информация J определяет мно-
жество W (m; J) всех допустимых (с точки
зрения ННН -информации J) векторов w =
(w1, . . . , wm) весовых коэффициентов. Рандо-
мизируя неопределенный выбор вектора w =
(w1, . . . , wm) из множества W (m; J), мы по-
лучаем случайный вектор весовых коэффи-
циентов w̃(J) = (w̃1(J), . . . , w̃m(J), w̃j(J) > 0,
w̃1(j) + . . .+ w̃m(J) = 1. Каждая компонента
w̃j(J) вектора w̃(J) может рассматривать-
ся как стохастическая оценка неизвест-
ного весового коэффициента wj , построен-
ная по ННН -информации J . Математиче-
ские ожидания w̄j(J) = Ew̃j(J) служат ис-
комыми усредненными оценками “весов” wj ,
j = 1, . . . ,m. Стандартные же отклонения
εj(J) =

√
Dw̃j(J) определяют разброс стоха-

стических оценок w̃j(J) вокруг соответствую-
щих усредненных значений w̄j(J). Можно ска-
зать, что вектор усредненных оценок весовых
коэффициентов есть числовой образ нечисло-
вой, неточной и неполной информации J .

Рассмотрим матрицу (p̃i(Ij)), i = 1, . . . , r,
j = 1, . . . ,m рандомизированных оценок веро-
ятностей альтернатив. Строки этой матрицы
являются, как уже было сказано, случайны-
ми векторами p̃(Ij), компоненты которых суть
рандомизированные оценки вероятностей аль-
тернатив, отвечающие ННН -информации Ij ,
полученной из соответствующего источника.
Транспонированный столбец матрицы (p̃i(Ij))
представляет собой случайный вектор p̃(i) =
(p̃1(I1, . . . , p̃i(Im), компоненты которого суть
различные рандомизированные оценки p̃i(Ij),
j = 1, . . . ,m, вероятности pi альтернативы Ai.
Иными словами, вектор p̃(i) есть рандомизиро-
ванная многокритериальная оценка вероят-
ности pi альтернативы Ai.

Теперь можно ввести дважды рандомизи-
рованную сводную оценку

˜̃pi(I; J) =

m∑
j=1

p̃i(Ii)w̃j(J) (2)

вероятности альтернативы Ai, построенную
путем линейного взвешенного рандомизиро-
ванного агрегирования рандомизированных
оценок p̃i(Ij) со случайными весовыми коэф-
фициентами w̃j(J), j = 1, . . . ,m. Отметим,
что построенная дважды рандомизированная
оценка ˜̃pi(I; J) вероятности pi альтернативы
Ai учитывает всю ННН -информацию (I; J) =
(I1, . . . , Im; J), доступную исследователю.

Математическое ожидание и дисперсию
дважды рандомизированной вероятности
˜̃pi(I; J) можно подсчитать по формулам:

¯̄pi(I; J) = E ˜̃pi(I; J) =

m∑
j=1

p̄i(Ij)w̄j(J), (3)

S2
i (I, J) = D ˜̃pi(I, J) =

m∑
j,l=1, j 6=l

p̄i(Ij)εjl(J)

(4)

+

m∑
j=1

[
δ2i (Ij)ε

2
j (J) + δ2i (Ij)w̄

2
j (J) + p̄2i (Ij)ε

2
j (J)

]
,

где εjl = cov(w̃j(J), w̃i(J)) есть ковариация
εjl = cov(w̃j(J), w̃i(J)) рандомизированных
весовых коэффициентов w̃j(J), w̃i(J), j 6= l.

Итак, полученные усредненные оценки
¯̄pi(I, J) вероятностей альтернатив и соответ-
ствующие стандартные отклонения Si(I, J) =√
S2
i (I; J) =

√
D ˜̃pi(I; J), i = 1, . . . , r, решают

задачу оценки вероятностей p1, . . . , pr принад-
лежности исследуемого объекта альтернатив-
ным классам A1, . . . , Ar с учетом всей ННН -
информации (I, J) = (I1, . . . , Im, J), имеющей-
ся у исследователя относительно вероятностей
и весовых коэффициентов.

Классификация страховых догово-
ров по степени риска

Рассмотрим следующий иллюстративный
пример классификации специалистом стра-
ховой компании договора страхования жиз-
ни, когда следует определить вероятности
p1, . . . , p5 принадлежности потенциального
клиента к пяти альтернативным градаци-
ям степени риска: A1 — “существенно по-
ниженный уровень риска”, A2 — “несколько
пониженный уровень риска”, A3 — “обыч-
ный уровень риска”, A4 – “несколько повы-
шенный уровень риска”, A5 — “существен-
но повышенный уровень риска”. Предполо-
жим, что ННН -информацию о вероятно-
стях p1, . . . , p5 альтернатив степени риска
A1, . . . , A5 специалист черпает из трех ис-
точников: 1) сведения о наличии у потен-
циального клиента заболеваний, сокращаю-
щих продолжительность жизни; 2) сведения
о наличии у потенциального клиента вред-
ных привычек; 3) сведения о рискованности
профессии потенциального клиента [6]. Пусть
ННН -информация, полученная из этих трех
источников, описывается, соответственно,

��
��
41



тремя системами равенств и неравенств для
вероятностей: I1 = p1 > p5 = p4 > p2 = p3,
I2 = p1 > p3 = p4; p3 > p2, I3 =
p1 > p5 > p2 = p3 = p4; p1 > 0, 50.

Оценки p̄i(Ij), i = 1, . . . , 5, j = 1, 2, 3, при-
веденные в трех первых столбцах табл.1, вы-
числены по ННН -информации I = (I1, I2, I3)
с использованием программы AIRM, распо-
ложенной на сайте polydecision.com и пред-
ставляющей собой модификацию зарегистри-
рованной программы ASPID-3W [2].

Таблица 1. Оценки p̄i(Ij), ¯̄pi(I, J) вероятностей
pi, i = 1, . . . , 5, j = 1, 2, 3

i j 1 2 3 (I, J)
1 0,52 0,40 0,67 0,50
2 0,06 0,05 0,04 0,06
3 0,06 0,15 0,04 0,08
4 0,18 0,15 0,04 0,16
5 0,18 0,25 0,21 0,20

Пусть мнение специалиста страховой ком-
пании о сравнительной значимости указан-
ных трех источников ННН -информации о ве-
роятностях альтернатив A1, . . . , A5 описывает-
ся ННН -информацией, представленной в ви-
де системы равенств и неравенств J = {w1 >
w2 > w3;w1 > 0, 50} для весовых коэффи-
циентов wj , j = 1, 2, 3 (wj > 0, w1 + w2 +
w3 = 1). С помощью программы AIRM полу-
чаем числовые оценки w̄1(J) = 0, 67, w̄2(J) =
0, 25, w̄3(J) = 0, 08 весовых коэффициен-
тов, соответствующие ННН -информации J .
Подставляя полученные оценки p̄i(Ij), wj(J)
в формулу (3), получаем искомую оценку
¯̄pi(I, J) вероятности pi того, что потенциаль-
ный клиент относится к степени риска, со-
ответствующей альтернативе Ai, i = 1, . . . , 5
(см. последний столбец табл.1). Полученные
усредненные оценки ¯̄pi(I, J) учитывают, как
ИНН -информацию I = (I1, I2, I3) о вероят-
ностях, так и ННН -информацию J о сравни-
тельной значимости используемых источников
информации. Используя формулу (4), мож-
но найти стандартные отклонения Si(I, J) =√
D ˜̃pi(I, J)), характеризующие точность оце-

нок ¯̄pi(I, J).
В разобранном примере речь шла об оцени-

ваемых экспертами “вероятностях” попадания
классифицируемого объекта в соответствую-
щую категорию. Разумеется, возможны и со-
вершенно другие интерпретации получаемых
оценок, которые можно, например, трактовать
как оценки функций принадлежности нечет-
ких множеств [9], как результат взвешенно-

го голосования экспертов и/или синтеза свод-
ной оценки принадлежности к фиксированно-
му классу [3, 13] и т. д.

Выводы

Описанный метод оценки вероятностей по-
падания классифицируемого объекта в аль-
тернативные категории на основе нечисловой
экспертной информации, получаемой из ис-
точников различной значимости, позволяет
выявить представления экспертов о значени-
ях вероятностей соответствующих альтерна-
тивных событий и об оценках весовых коэф-
фициентов. Получающиеся оценки вероятно-
стей и весовых коэффициентов представляют
собой, так сказать, “числовой образ нечисло-
вой информации”, который заведомо соответ-
ствует эмпирически выявляемой нечисловой,
неточной и неполной экспертной информации
(ННН -информации). Другое дело, что сама
эта ННН-информация может быть “ложной”
(искажать “истинные” равенства и неравен-
ства, имеющие место между вероятностями
и/или весовыми коэффициентами). Но это не
есть какой-то специфический недостаток рас-
сматриваемого метода – результаты практи-
ческого применения любого математического
метода обработки эмпирических данных зави-
сят, увы, от качества обрабатываемой исход-
ной информации. Гибкость рассматриваемо-
го метода, позволяющего зачастую получать
достаточно точные числовые оценки даже по
очень “бедной” нечисловой информации, дела-
ют его применимым при решении задач теории
распознавания образов в разных прикладных
областях [3, 5], [9–11].
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