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Introduction
The Neyman-Pearson hypothesis test is grounded in selecting between a null
and alternative hypothesis. This approach leverages probability properties
to select among different tests. Evidential inference, on the other hand,
is rooted in the law of likelihood. In this approach, the extent to which
data supports one model over another is determined by a fixed threshold,
unlike the Neyman-Pearson approach, where the error probability sets the
threshold. Evidential inference employs the likelihood ratio of hypotheses to
measure the evidence in data supporting one composite hypothesis against
another; the hypothesis with a higher maximum likelihood is considered
better supported by the data. While Neyman-Pearson and evidential ap-
proaches offer distinct approaches to hypothesis testing, both are methods
for inference and can be compared based on their probability of errors. A
less explored issue in hypothesis testing is model misspecification error (which
can be termed a Type III error). Model misspecification arises when neither
the null nor the alternative hypothesis accurately describes the true data-
generating model.

This research compares the Neyman-Pearson and evidential inferential
approaches in separate one-sided hypothesis tests, focusing on error proba-
bilities under model misspecification.

Ⅿateriaⅼ anⅾ Ⅿethoⅾs
This research employs the Kullback-Leibler divergence, a widely used met-
ric for measuring the difference between distributions. Consequently, under
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model misspecification, the preferred (or more accurate) hypothesis is the
one that is closer to reality. This implies that the hypothesis should be cho-
sen such that the Kullback-Leibler divergence between the models under that
hypothesis and the true model is minimized. Under model misspecification,
the probability of hypothesis test errors is redefined as the probability of
true errors. Finally, based on the true error probability, the performance of
both the Neyman-Pearson and evidential approaches is examined in separate
one-sided hypothesis testing.

Resuⅼts anⅾ Ⅾisⅽussion
Results indicated that under model misspecification, the true Type II error
probability of the Neyman-Pearson test approaches zero as the sample size
increases; however, the true Type I error probability may approach one as
the sample size increases. In other words, under model misspecification, the
Neyman-Pearson test tends to reject the null hypothesis as the sample size
grows, regardless of which hypothesis is closer to reality. On the other hand,
results showed that in hypothesis testing based on the evidential approach,
even under model misspecification, both the true probability of misleadingly
strong evidence and the true probability of weak evidence approach zero as
the sample size increases. In other words, under model misspecification, in
evidential testing, the probability of strong support for the correct hypoth-
esis approaches one as the sample size grows.

Ⅽonⅽⅼusion
The findings of this research suggest that under model misspecification, the
evidential approach outperforms the Neyman-Pearson approach in hypothe-
sis testing.

Keyworⅾs: Evidential inference, Frequentist inference, Model misspecifica-
tion, Composite hypothesis.
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یک طرفه فرضیه های آزمون مساله در شواهدی و نیمن‑پیرسونی رویکرد دو عملکرد مقایسه
مدل بدمشخص سازی خطای براساس هم از جدا

دست برآورده علی

یزد دانشگاه ریاضی، علوم دانشکده آمار، بخش

dastbaravarde@yazd.ac.ir دست برآورده، علی : مسئول نویسنده

۱۴۰۳/۹/۶متن انتشار: و پذیرش تاریخ ۱۴۰۳/۹/۵ بازنگری: تاریخ ۱۴۰۳/۱/۹ دریافت: تاریخ

توزیع آن در که است وضعیتی مدل بدمشخص سازی خطای آماری، فرضیه های آزمون مساله در چکیده:

احتمال پژوهش، این در نیست. مقابل فرضیه یا صفر فرضیه تحت توزیع های از هیچ کدام داده ها واقعی

این است. شده مطالعه یک طرفه نوع از مرکب فرضیه های آزمون برای مدل بدمشخص سازی خطاهای

که می دهد نشان نتایج است. شده مقایسه شواهدی و نیمن‑پیرسونی آماریِ استنباط رویکرد دو در خطاها

دارد. زمینه این در نیمن‑پیرسونی رویکرد به نسبت بهتری عملکرد شواهدی رویکرد

مرکب. فرضیه های مدل، بدمشخص سازی فراوانی گرا، استنباط شواهدی، استنباط کلیدی: واژه های
.62A01 ،62B10 :(۲۰۱۰) ریاضی موضوع بندی کد

مقدمه ۱

شد معرفی (۱۹۳۳) پیرسون و نیمن پایه گذاری با آماری فرضیه های آزمون برای رویکردی میلادی ۱۹۳۰ دهه در

(احتمال احتمالی ویژگی های از رویکرد این در بود. مقابل فرضیه و صفر فرضیه دو بین از انتخاب بر مبتنی که

استفاده مختلف آزمون های بین از انتخاب برای (β و α به ترتیب نماد با دوم نوع خطای و اول نوع خطای

کمترین با یعنی آزمون، بهترین ،α ثابت مقدار هر به ازای چگونه، که می دهد نشان نیمن‑پیرسون اساسی لم می شود.

احتمال های کمینه سازی بر آن جذاب و عمل گرایانه تمرکز با نیمن‑پیرسون فرضیه آزمون نظریه بیابیم. را ،β مقدار

است داده قرار خود سلطه تحت را معاصر دوران در آمار نظریه که کرده ایجاد توانمندی علمی روش خطا، ارتکاب

است. ایران آمار انجمن ناشر ©نویسند(گان).
است. شده توزیع (CC BY-NC 4.0) ضوابط و شرایط تحت آزاد دسترسی با مقاله این

http://creativecommons.org/licenses/by-nc/4.0/
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مرکب فرضیه های آزمون انجام برای را نیمن‑پیرسون رویکرد (۱۹۵۶) روبین و کارلین .(۱۳۹۸ طاهری، و (ارقامی

دادند. تعمیم یک طرفه نوع از

،(۱۹۷۲) ادواردز و (۱۹۶۵) هکینگ پژوهش های براساس (۱۹۹۷) رویال ریچارد میلادی، بیستم قرن اواخر در

بررسی مورد را استنباطی رویکرد این خطاهای و کرد عرضه را آمار در شواهد بر مبتنی استنباط برای رسمی چارچوب

اما است. شده پایه ريزی درستنمایی نسبت براساس نیمن‑پیرسون مشابه شواهدی استنباط چارچوب داد. قرار

برخلاف است؛ ثابت آستانه ای بر مبتنی می کنند پشتیبانی بیشتر مدل کدام از (شواهد) داده ها اینکه مورد در نتیجه گیری

عبارت شواهدی رویکرد در نتیجه گیری اصلی ایده می شود. تعیین خطا احتمال بوسیله آستانه که نیمن‑پیرسون رویکرد

درستنمایی L۲(میزان برابر k ،(H۱ تحت درستنمایی L۱(میزان H۱وقتی تحت مدل نفع به قوی شواهد وجود از است

است. یک از بزرگتر و ثابت مقداری k که است L۱ برابر k ،L۲ H۲وقتی تحت مدل نفع به قوی شواهد و (H۲ تحت

از پشتیبانی در داده ها در موجود شواهد میزان سنجش برای فرضیه ها درستنمایی ماکسیمم نسبت از رویکرد این در

پشتیبانی بیشتر فرضیه  ای از داده ها که به طوری می شود؛ استفاده دیگر مرکب فرضیه مقابل در مرکب فرضیه یک

(رویال، باشد رقیب فرضیه تحت متناظر مقدار از بیشتر فرضیه آن تحت درستنمایی ماکسیمم مقدار که می کنند

(۱۳۸۷الف،ب)، همکاران و ارقامی ،(۱۳۸۴) عمادی به شواهدی استنباط با بیشتر آشنایی برای .(۱۹۹۷ ،۱۹۹۲

طاهری و (۱۳۹۸) طاهری و ارقامی ،(۱۳۹۵) هاشم پور ،(۱۳۹۰) همکاران و اسماعیلی ،(۱۳۸۸) دست برآورده

شود. مراجعه (۱۳۹۸)

بنابراین دارند. آماری فرضیه های آزمون انجام در متفاوتی رویکردهای شواهدی و نیمن‑پیرسونی دیدگاه های

می توان آن بوسیله که اساسی ابزار یک و هستند استنباط برای روش هایی آنها وجود، این با است. دشوار آنها مقایسه

درستنمایی نسبت پایه بر استنباطی رویکرد دو هر طرفی، از است. استنباط در خطا احتمال کرد مقایسه را آنها

دو این در خطاها احتمال به مربوط سوال های به می توان درستنمایی نسبت رفتار مطالعه با این رو، از استوارند؛

داد. پاسخ رویکرد

خطای را آن که است، مدل۱ بدمشخص سازی خطای است شده توجه آن به کمتر فرضیه ها آزمون در که مساله یک

صفر فرضیه تحت مدل نه آن در که می کند مطرح را وضعیتی مدل بدمشخص سازی خطای نامید. می توان سوم نوع

بدمشخص سازی نمی دهند. شرح دقیق به طور را آمده اند آن از داده ها که واقعی مدل مقابل، فرضیه تحت مدل نه و

مدل، از واقعی کمکی متغیرهای حذف مدل، تابعی فرم نادرست تشخیص جمله: از باشد؛ داشته زیادی دلایل می تواند

.(۱۹۴۸ (ماستلر، اندازه گیری خطای ساختار نادرست تشخیص و مدل در جعلی کمکی متغیرهای گنجاندن

فرضیه های آزمون مساله در شواهدی و نیمن‑پیرسونی استنباطی رویکرد دو مقایسه به (۲۰۱۹) همکاران و دنیس

رویکرد که رسیدند نتیجه این به و پرداختند مدل بدمشخص سازی خطاهای احتمال براساس ساده مقابل در ساده

گسترش را پژوهش دامنه داریم قصد نوشتار این در دارد. نیمن‑پیرسونی رویکرد به نسبت بهتری عملکرد شواهدی

دهیم. قرار بررسی مورد نیز هم از جدا یک طرفه نوع از مرکب فرضیه های آزمون مساله در را موردنظر موضوع و داده

در است. شده بیان رویکرد دو مقایسه روش ،۲ بخش در که: است این صورت به حاضر نوشتار ساختار این رو، از

1model misspecification error
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در است. شده مقایسه و محاسبه مدل، بدمشخص سازی حالت در رویکرد دو در استنباط خطای احتمال ،۳ بخش

است. شده ارائه مطالعه این از نتیجه گیری و جمع بندی نهایت

تحلیل روش ۲

نمونه که باشد احتمال چگالی یا جرم توابع از پارامتری تک خانواده ای P = {fθ : θ ∈ Θ ⊂ R} کنید فرض

باشد. پارامتر واقعی مقدار θ∗ (∈ Θ) کنید فرض همچنین، است. شده  تولید آن از x = (x۱, . . . , xn)
T تصادفی

برای پژوهش این در می شود. داده نمایش L (θ) =
∏n

i=۱ fθ(xi) با x مشاهده شده نمونه برای درستنمایی تابع

صورت به (۱۹۹۷ (کولبک، کولبک‑لایبلر واگرایی معیار از fθ∗ از fθ تابع دو بین تفاوت اندازه گیری

K (fθ∗∥fθ) = Eθ∗

[
log

(fθ∗(X)

fθ(X)

)]
=

∫
log

(fθ∗(x)

fθ(x)

)
dFθ∗(x),

این مقدار است. Fθ∗ حسب بر ریاضی امید Eθ∗ و fθ∗ با متناظر توزیع تابع ،Fθ∗ آن در که می شود، استفاده

باشند. یکسان جا همه تقریباً fθ∗ و fθ اگر فقط و اگر است صفر برابر و است نامنفی همواره معیار

fθ∗ برای را fθ مدل باشد. fθ∗ جامعه واقعی مدل کنید فرض .(۲۰۱۹ همکاران، و (دنیس .۱ تعریف
.K (fθ∗∥fθ) > ۰ هرگاه گوییم، بدمشخص سازی شده

توزیع های بدمشخص سازی میزان مقایسه و سنجش برای ابزاری به عنوان می توان کولبک‑لایبلر معیار از بنابراین،

بدمشخص سازی میزان باشد، کوچک تر کولبک‑لایبلر معیار مقدار هرچه به طوری که برد؛ بهره واقعی توزیع از تقریبی

کولبک‑لایبلر واگرایی مقدار کمترین دارای که توزیعی رقیب، تقریبی توزیع های بین از این رو، از است. کمتر مدل

تابع با توزیعی از داده ها که باشد فرضیه این بیانگر ،j = ۱, ۲ ،Hj کنید فرض است. ارجح باشد واقعی توزیع از

آنجا از .∆K = K (fθ∗∥fθ۲) −K (fθ∗∥fθ۱) بگیرید نظر در همچنین، شده اند. تولید fθj احتمال چگالی

واقعی احتمال چگالی تابع به (fθ۲ )fθ۱ آنگاه ،∆K > (<)۰ اگر باشد؛ صفر یا منفی مثبت، می تواند ∆K که

چگالی تابع دو هر آنگاه ،∆K = ۰ اگر و است ارجح (H۱)H۲ فرضیه به نسبت (H۲)H۱ فرضیه و نزدیک تر

میزان H۲ و H۱ فرضیه دو هر دیگر تعبیر به یا هستند، نزدیک واقعی احتمال چگالی تابع به اندازه یک به احتمال

ندارد. ارجحیت دیگری بر کدام هیچ و دارند واقعیت از یکسانی اطلاعات

P۱ = {fθ : θ ∈ Θ۱ ⊆ Θ} چگالی توابع کلاس باشد، جامعه واقعی احتمال چگالی تابع fθ∗ اگر .۲ تعریف
.K (fθ∗∥P۱) := infθ∈Θ۱ K (fθ∗∥fθ) > ۰ هرگاه گوییم، بدمشخص سازی شده fθ∗ برای را

بدمشخص سازی شده جامعه واقعی احتمال چگالی تابع برای احتمال چگالی توابع از کلاسی اعضای همه اگر تعبیری، به

کولبک‑ مقدار صورتی که در همچنین، است. بدمشخص سازی شده جامعه واقعی مدل برای نیز کلاس آن آنگاه باشند،

توابع از مجموعه ای کولبک‑لایبلر مقدار که است معقول کنیم، تعبیر آنها دوری میزان را احتمال چگالی تابع دو لایبلر
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چگالی تابع آن از مجموعه آن عضو نزدیک ترین بودن دور میزان را مشخص احتمالی چگالی تابع با احتمال چگالی

بگیریم. نظر در مشخص احتمال

.K (fθ∗∥P۱) = ۰ آنگاه ،θ∗ ∈ Θ۱ اگر ،۲ تعریف به توجه با .۱ تذکر

چگالی توابع از کلاسی P۱ = {fθ : θ ∈ Θ۱ ⊆ Θ} و جامعه واقعی احتمال چگالی تابع fθ∗ کنید فرض .۱ لم
داشته وجود {θn}∞n=۱ ⊂ Θ۱ مانند دنباله ای اگر باشد. Θ۱

مرزی۱ نقطه θ∗ کنید فرض همچنین، است. احتمال

.K (fθ∗∥P۱) = ۰ آنگاه باشد، همگرا fθ∗ به یکنواخت به طور fθn که

بنابراین و limn→∞K (fθ∗∥fθn) = ۰ می شود نتیجه (۱۹۹۷) کولبک ۷۹ صفحه ۴.۱۷ مساله از برهان:
می آید. به دست مطلوب نتیجه

.K (fθ∗∥P۱) > ۰ آنگاه است، Θ۱
بستار۲ Θ̄۱ که ،θ∗ /∈ Θ̄۱ اگر که می شود نتیجه ۱ لم به توجه با

(H۲)H۱ فرضیه گوئیم ،H۲ : θ∗ ∈ Θ۲ مقابل در H۱ : θ∗ ∈ Θ۱ مرکب فرضیه  برای .۳ تعریف
آن در که ،∆K = K (fθ∗∥P۲)−K (fθ∗∥P۱) > (<) ۰ هرگاه است، (H۱)H۲ فرضیه از ارجح(صحیح تر)

دارند. یکسان ارجحیت فرضیه دو آنگاه ،∆K = ۰ اگر .j = ۱, ۲ ، Pj = {fθ : θ ∈ Θj ⊆ Θ}

کلاس به نسبت واقعی توزیع به نزدیک تری تقریبی توزیع که است ارجح تقریبی ای توزیع های کلاس دیگر، به بیان

می دهد. ارائه دیگر

بدمشخص سازی شده را آزمون ،H۲ : θ∗ ∈ Θ۲ مقابل در H۱ : θ∗ ∈ Θ۱ فرضیه آزمون مسئله در .۴ تعریف
.K (fθ∗∥P۲) > ۰ و K (fθ∗∥P۱) > ۰ هرگاه گوئیم

صحیحی گزاره فرضیه دو از هیچ کدام هرگاه است بدمشخص سازی شده فرضیه، آزمون مساله ،۴ تعریف به توجه با

است چنین منطقی انتظار نیست، معلوم واقعی توزیع کاربردی مسائل در که آنجایی از اما، نباشند. منطقی لحاظ به

مطلب این نیز تصمیم نظریه دیدگاه از کند. پشتیبانی بیشتر است نزدیک تر واقعیت به که فرضیه ای از مشاهدات که

باشد. نزدیک تر واقعیت به که شود فرضیه ای انتخاب به منجر مشاهدات، که کرد بیان چنین می توان را

متمم Θc آن در که ،θ∗ ∈
(
Θ̄۱ ∪ Θ̄۲

)c اگر گرفت، نتیجه می توان ۱ لم و ۱ تذکر ،۴ تعریف براساس .۲ تذکر
بدمشخص سازی شده ،H۲ : θ∗ ∈ Θ۲ مقابل در H۱ : θ∗ ∈ Θ۱ فرضیه آزمون مساله آنگاه است، Θ مجموعه

است.

در H۱ : θ∗ ≤ θ۱ هم از جدا یک طرفه فرضیه های آزمون آنگاه ،θ∗ ∈ (θ۱, θ۲) اگر ،۲ تذکر به توجه با .۱ مثال
است. مدل بدمشخص سازی مساله دچار ،θ۱ < θ۲ ،H۲ : θ

∗ > θ۲ مقابل
1boundary point
2closure
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باشد، Θ۱ (⊂ Θ) درونی۱ نقطه θ∗ اگر است. θ∗ برای سازگار و درستنمایی ماکسیمم برآوردگر θ̂ کنید فرض .۲ لم
است. Fθ∗ واقعی توزیع برحسب احتمال Pθ∗ آن در که ،limn→∞ Pθ∗(θ̂ ∈ Θ۱) = ۱ آنگاه

است؛ Θ۱ داخل تماماً به طوری که دارد وجود θ∗ حول همسایگی ای است، Θ۱ درونی نقطه θ∗ که آنجا از برهان:
این صورت در .ε ≤ ε۰ دهیم قرار است کافی .(θ∗ − ε۰, θ

∗ + ε۰) ⊆ Θ۱ که دارد وچود ε۰ > ۰ یعنی،

به بنا نتیجه، در .Pθ∗(|θ̂ − θ∗| ≤ ε) ≤ Pθ∗(θ̂ ∈ Θ۱) پس، .{θ̂ : |θ̂ − θ∗| ≤ ε} ⊆ {θ̂ : θ̂ ∈ Θ۱}
.limn→∞ Pθ∗(θ̂ ∈ Θ۱) = ۱ ،θ̂ سازگاری

مدل بدمشخص سازی تحت خطا احتمال ۳

یک برای اساسی مساله مفیدند“. آنها از برخی اما هستند، اشتباه مدل ها ”همه که کرده اند اظهار (۱۹۷۹) باکس

چگالی تابع به fθ۲ و fθ۱ احتمال چگالی تابع دو بین از احتمال چگالی تابع نزدیک ترین انتخاب در استنباطی رویکرد

اشتباه كم و خوب چقدر که است این دارند اختلاف واقعی احتمال چگالی تابع با دو هر زمانی که fθ∗ واقعی احتمال

تحلیل ها میزان چه دریابیم تا می کنیم مقایسه را شواهدی و نیمن‑پیرسونی رویکرد دو بخش، این در می کند. عمل

شود. انجام اشتباه به است ممکن رویکرد دو این براساس

نیمن‑پیرسونی فرضیه آزمون ۳ .۱

درستنمایی نسبت خاصیت دارای P = {fθ : θ ∈ Θ ⊆ (−∞, θ۱] ∪ [θ۲,∞)} توزیع های کلاس کنید فرض

ψ (x) = آزمون کارلین‑روبین قضیه همانند استدلالی با صورت این در باشد. T (x) در (MLR) یکنوا۲

مقدار برابر آزمون اندازه که می شود تعیین به گونه ای c بحرانی نقطه و است نشانگر تابع I آن در که ،I(T (x) > c)

H۱ : θ
∗ ≤ θ۱ آزمون برای α سطح در آزمون (UMP) ۳ پرتوان ترین یکنواخت به طور باشد، α مشخص و ثابت

به صورت می توان را ψ(x) آزمون MLR خاصیت به توجه با است. H۲ : θ
∗ ≥ θ۲ مقابل در

ψ (x) =

۱ L(θ۲)
L(θ۱)

> c′,

۰ L(θ۲)
L(θ۱)

< c′,
(۱)

.Pθ۱(
L(θ۲)
L(θ۱)

> c′) = α که می شود تعیین به گونه ای c′ آن در که ،(۲۰۰۵ رومانو، و (لی من کرد بازنویسی

صحیح H۱ وقتی log(L(θ۱)
L(θ۲)

) مرکزی، حد قضیه به بنا ،log(L(θ۱)
L(θ۲)

) =
∑n

i=۱ log(
fθ۱ (Xi)

fθ۲ (Xi)
) که آنجا از

σ۲
۱ = Vθ۱ [log(

fθ۱ (X)

fθ۲ (X) )] ،K۱۲ = K(fθ۱∥fθ۲) آن در که است، N(nK۱۲, nσ
۲
۱) مجانبی توزیع دارای است

1interior point
2Monotone Liklihood Ratio
3Uniformly Most Powerful
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،c′ ≈ exp[
√
nσ۱Z۱−α − nK۱۲] با است برابر تقریباً بزرگ نمونه اندازه یک برای c′ مقدار این رو، از است.

است صحیح H۲ وقتی log(L(θ۱)
L(θ۲)

) طرفی، از است. استاندارد نرمال توزیع ۱)‑ام − α) چندک Z۱−α آن در که

.σ۲
۲ = Vθ۲ [log(

fθ۱ (X)

fθ۲ (X) )] ،K۲۱ = K(fθ۲ |fθ۱) آن در که است N(−nK۲۱, nσ
۲
۲) مجانبی توزیع دارای

β ≈ Φ(σ۱
σ۲
Z۱−α − رابطه در بزرگ نمونه اندازه یک برای آزمون دوم نوع خطای احتمال حداکثر این رو، از

نمونه اندازه افزایش با می شود مشاهده که همان  طور .(۲۰۱۹ همکاران، و (دنیس می کند صدق
√
n

σ۲
(K۱۲ +K۲۱))

اساس مساله این است. ثابت اول نوع خطای که است حالی در این می کند؛ میل صفر به دوم نوع خطای احتمال

.(۲۰۲۱ مایکلیدس، ۲۰۰۶؛ اسپانوس، و (مایو است نیمن‑پیرسونی فرضیه آزمون از انتقادها برخی

مقابل در H۱ : θ∗ ∈ Θ۱ فرضیه دو بین از داریم قصد کنید فرض واقعی). دوم و اول نوع (خطاهای ۵ تعریف
خانواده وقتی ،P۲ = {fθ : θ ∈ Θ۲} خانواده انتخاب صورت در کنیم. انتخاب را یکی H۲ : θ∗ ∈ Θ۲

خطای مرتکب (∆K > ۰ (یعنی، است نزدیک تر fθ∗ واقعی احتمال چگالی تابع به P۱ = {fθ : θ ∈ Θ۱}
∆K > ۰ وقتی ψ(x) نیمن‑پیرسونی آزمون برای واقعی، اول نوع خطای احتمال شده ایم. واقعی اول نوع

به P۲ خانواده وقتی ،P۱ خانواده انتخاب صورت در همچنین، می شود. تعریف α′ = Eθ∗(ψ(X)) به صورت

احتمال شده ایم. واقعی دوم نوع خطای مرتکب (∆K < ۰ (یعنی، است نزدیک تر fθ∗ واقعی احتمال چگالی تابع

تعریف β′ = ۱−Eθ∗(ψ(X)) به صورت ∆K < ۰ وقتی می شود، داده نشان β′ با که واقعی، دوم نوع خطای

می شود.

اگر مشابه، به طور همچنین، .α′ ≤ α نتیجه در و ∆k > ۰ آنگاه، θ∗ ∈ Θ۱ اگر ،۱ تعریف در .۳ تذکر
.β′ ≤ β نتیجه در و ∆k < ۰ آنگاه، θ∗ ∈ Θ۲

خاصیت دارای P = {fθ : θ ∈ (−∞, θ۱]∪ [θ۲,∞)} پارامتری تک توزیع های خانواده کنید فرض .۱ قضیه
اندازه یک برای ،θ۱ < θ۲ که H۲ : θ∗ ≥ θ۲ مقابل در H۱ : θ∗ ≤ θ۱ فرضیه آزمون مساله در باشد. MLR
را θ∗ ∈ (θ۱, θ۲) زمانی که (۱) رابطه در آزمون واقعی دوم و اول نوع خطای احتمال تقریبی مقدار بزرگ، نمونه

کرد: محاسبه چنین می توان

α′ ≈ Φ(
۱
σ۱۲

[−σ۱Z۱−α +
√
n(K۱۲ −∆K)]), وقتی ∆K > ۰, (۲)

β′ ≈ Φ(
۱
σ۱۲

[σ۱Z۱−α −
√
n(K۱۲ −∆K)]), وقتی ∆K < ۰. (۳)

N(n∆K,nσ۲
۱۲) مجانبی توزیع دارای log(L(θ۱)

L(θ۲)
بزرگ( nبرای دادند نشان (۲۰۱۹) همکاران و دنیس برهان:

α′ = Pθ∗(L(θ۲)
L(θ۱)

> c′) ≈ ،∆K > ۰ وقتی نتیجه در .σ۲
۱۲ = Vθ∗ [log(

fθ۱ (X)

fθ۲ (X) )] آن در که است

کردن جایگزین با که β′ = Pθ∗(L(θ۲)
L(θ۱)

≤ c′) ≈ Φ( log c′+n∆K√
nσ۱۲

) ،∆K < ۰ وقتی و Φ(− log c′−n∆K√
nσ۱۲

)

می آید. به دست مطلوب نتیجه c′ مقدار
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مقدار با برابر لزوماً مدل بدمشخص سازی تحت واقعی اول نوع خطای احتمال که می شود نتیجه (۲) رابطه از

چگالی توابع ترکیب به بسته واقع، در است. برقرار تساوی ،θ۱ = θ∗ زمانی که و (α′ ̸= α (یعنی نیست آن اسمی

مقدار از کمتر حتی یا مساوی بزرگتر، است ممکن واقعی اول نوع خطای احتمال مقدار ،fθ∗ و fθ۲ ،fθ۱ احتمال

می کند. میل یک مقدار به α′ ،n افزایش با آنگاه ،K۱۲ −∆K > ۰ اگر ،(۲) رابطه به توجه با باشد. آن اسمی

نیمن‑پیرسونی فرضیه آزمون نمونه، اندازه افزایش با ،K۱۲−∆K > ۰ و ∆K > ۰ شرایط تحت دیگر، به عبارت

دارد. H۱ منطقی تر فرضیه رد به تمایل اشتباه به

مقدار با متفاوت بدمشخص سازی تحت واقعی دوم نوع خطای احتمال كه می شود نتيجه (۳) رابطه از طرفی، از

نمونه، اندازه افزایش با همچنین است. برقرار تساوی ،θ۲ = θ∗ زمانی که و (β′ ̸= β (یعنی است انتظارش مورد

،∆K < ۰ شرط تحت دیگر، به عبارت .K۱۲ −∆K > ۰ نتیجه در و ∆K < ۰ زیرا می کند؛ میل صفر به β′

نتیجه، در دارد. H۲ منطقی تر فرضیه پذیرش به تمایل به درستی نیمن‑پیرسونی فرضیه آزمون نمونه، اندازه افزایش با

افزایش با نیمن‑پیرسونی آزمون مدل، بدمشخص سازی شرایط در و هم از جدا یک طرفه فرضیه های آزمون مساله در

است. ناصحیح) یا (صحیح صفر فرضیه رد به متمایل نمونه اندازه

واریانس و θ∗ واقعی میانگین با نرمال توزیع از n اندازه به تصادفی نمونه یک X۱, . . . , Xn کنید فرض .۲ مثال
فرض است، θ۱ < θ۲ آن در که ،H۲ : θ∗ ≥ θ۲ مقابل در H۱ : θ∗ ≤ θ۱ فرضیه آزمون برای است. σ۲ معلوم

تابع نشانگر fθ می گیریم نظر در هستیم. روبرو مدل بدمشخص سازی مساله با این صورت در ∗θ؛ ∈ (θ۱, θ۲) کنید

،P۱ = {fθ : θ ≤ θ۱} می گیریم نظر در همچنین، است. σ۲ و θ به ترتیب واریانس و میانگین با نرمال چگالی

کنید توجه .K (fθ∗∥fθ) = (θ∗−θ)۲

۲σ۲ داریم θ ∈ R هر برای .P = P۱ ∪ P۲ و P۲ = {fθ : θ ≥ θ۲}
داریم θ∗ ∈ (θ۱, θ۲) برای است. |θ∗ − θ| اقلیدسی متر از صعودی تابعی کولبک‑لایبلر معیار اینجا در که

معنی بدان این .|θ∗ − θ۲| > |θ∗ − θ۱| اگر فقط و اگر ∆K > ۰ پس، .∆K = (θ∗−θ۲)
۲−(θ∗−θ۱)

۲

۲σ۲

اگر مدل، بدمشخص سازی حالت در بنابراین، دارد. واقعی مدل از کمتری فاصله که است ارجح فرضیه ای که است

است. ارجح H۲ فرضیه آنگاه ،θ∗ > θ̄ اگر اما است؛ ارجح H۱ فرضیه آنگاه ،θ̄ = θ۱+θ۲
۲ آن در که ،θ∗ < θ̄

آزمون ،H۲ مقابل در H۱ فرضیه برای هستند. یکسان ارجحیت دارای فرضیه دو هر آنگاه ،θ∗ = θ̄ اگر همچنین،

صورت به α سطح در UMP

ψ(x) =

۱ x̄ ≥ θ۱ +
σ√
n
Z۱−α,

۰ x̄ < θ۱ +
σ√
n
Z۱−α.

(۴)

برابر θ۱ < θ∗ < θ̄ برای آزمون این واقعی دوم و اول نوع خطاهای احتمال  می آید. به دست

است. β′ = Φ(−
√
n θ∗−θ۱

σ + Z۱−α) برابر θ̄ < θ∗ < θ۲ برای و α′ = Φ(
√
n θ∗−θ۱

σ − Z۱−α)

میل صفر و یک به به ترتیب ،n→ ∞ زمانی که و هستند نمونه  اندازه از نزولی و صعودی به ترتیب توابعی β′ و α′

می کنند.

اندازه برحسب را (۴) رابطه در UMP آزمون دوم و اول نوع خطاهای واقعی احتمال های تغییر روند ۱ شکل در
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۲ مثال دوم، نوع ب: و اول نوع الف: واقعی خطای احتمال .۱ شکل

فرضیه ،θ∗ ∈ {۱٫۱, ۱٫۲, ۱٫۳, ۱٫۴} برای می دهد. نشان α = ۰٫۰۵ ،σ = ۱ ،θ۲ = ۲ ،θ۱ = ۱ ازای به نمونه

و می یابد! افزایش نیز α′ ،n افزایش با می شود مشاهده ۱‑الف شکل در که همان طور اما است، H۲ از ارجح H۱

،۱٫۱ مقادیر برای که، به طوری می کند؛ میل یک به کمتری) نمونه اندازه سریع تر(برای باشد نزدیک تر θ̄ به θ∗ چه هر

،۱۵۵ ،۶۱۹ به ترتیب نمونه اندازه های برای آزمون واقعی اول نوع خطای مقدار واقعی، میانگین از ۱٫۴ و ۱٫۳ ،۱٫۲

واقعی میانگین مقدار ،θ∗ = ۱٫۱ برای مثال به عنوان که است حالی در این می رسد. درصد ۸۰ میزان به ۳۹ و ۶۹

است H۱ از ارجح H۲ فرضیه ،θ∗ ∈ {۱٫۶, ۱٫۷, ۱٫۸, ۱٫۹} برای است. H۲ از نزدیک تر H۱ به ۹ به ۱ نسبت به

می کند. میل صفر به به سرعت β′ ،n افزایش با انتظار مطابق می شود مشاهده ۱‑ب شکل در که همان طور و

برای است. θ∗ واقعی میانگین با پواسون توزیع از n اندازه به تصادفی نمونه ,X۱یک . . . , Xn کنید فرض .۳ مثال
این صورت در ∗θ؛ ∈ (θ۱, θ۲) کنید فرض ،θ۱ < θ۲ که H۲ : θ

∗ ≥ θ۲ مقابل در H۱ : θ
∗ ≤ θ۱ فرضیه آزمون

قرار باشد، θ میانگین با پواسون احتمال جرم تابع fθ آنکه فرض با هستیم. روبرو مدل بدمشخص سازی مساله با

θ ∈ (۰,∞) هر برای .P = P۱ ∪ P۲ و P۲ = {fθ : θ ≥ θ۲} ،P۱ = {fθ : ۰ < θ ≤ θ۱} می دهیم

.∆K = θ∗ log θ۱
θ۲

+ θ۲ − θ۱ داریم θ∗ ∈ (θ۱, θ۲) برای .K (fθ∗∥fθ) = θ∗ log θ∗

θ + θ − θ∗ داریم

بدمشخص سازی حالت در بنابراین، .θ† = θ۲−θ۱
log θ۲−log θ۱

آن در که θ∗ < θ† اگر فقط و اگر ∆K > ۰ پس،

همچنین، است. ارجح H۲ فرضیه آنگاه ،θ∗ > θ† اگر اما است؛ ارجح H۱ فرضیه آنگاه ،θ∗ < θ† اگر مدل،

در UMP H۲،آزمون مقابل در H۱ فرضیه برای هستند. یکسان ارجحیت دارای فرضیه دو هر آنگاه ،θ∗ = θ̄ اگر
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صورت به α اندازه

ψ (x) =


۱

∑n
i=۱ Xi > c,

γ
∑n

i=۱ Xi = c,

۰
∑n

i=۱ Xi < c,

(۵)

که می شوند تعیین به گونه ای γ و c آن در که می آید، به دست

Pθ۱(

n∑
i=۱

Xi > c) + γPθ۱(

n∑
i=۱

Xi = c) = α.

از بزرگ، n برای .γ =
Fnθ۱ (c)−(۱−α)

fnθ۱ (c)
و است nθ۱ میانگین با پواسون توزیع ۱)ام − α) چندک c واقع، در

نوع خطای احتمال اکنون .γPθ۱(
∑n

i=۱ Xi = c) ≈ ۰ و c ≈
√
nθ۱Z۱−α + nθ۱ داریم مرکزی حد قضیه

و α′ ≈ Φ(
√
n θ∗−θ۱√

θ∗ −Z۱−α

√
θ۱
θ∗ ) ،θ۱ < θ∗ < θ† برای می کنیم. محاسبه را آزمون این واقعی دوم و اول

نزولی و صعودی به ترتیب توابعی β′ و α′ پس، .β′ ≈ Φ(
√
n θ۱−θ∗

√
θ∗ + Z۱−α

√
θ۱
θ∗ ) ،θ† < θ∗ < θ۲ برای

می کنند. میل صفر و یک به به ترتیب ،n→ ∞ زمانی که و هستند نمونه  اندازه از
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(ب) (الف)

۳ مثال دوم، نوع ب: و اول نوع الف: واقعی خطای احتمال .۲ شکل

اندازه برحسب را (۵) رابطه در UMP آزمون دوم و اول نوع واقعی خطای احتمال های تغییر روند ۲ شکل

مقدار است. شده محاسبه β′ و α′ دقیق مقادیر نمودارها رسم برای می دهد. نشان ،θ۲ = ۲ ،θ۱ = ۱ برای نمونه

از اما است، H۲ از ارجح H۱ فرضیه ،θ∗ ∈ {۱٫۱, ۱٫۲, ۱٫۳, ۱٫۴} برای این رو، از است؛ ۱٫۴۴۳ برابر تقریباً θ†
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به سریع تر باشد نزدیک تر θ† به θ∗ چه هر و می یابد! افزایش نیز α′ ،n افزایش با می شود مشاهده ۲‑الف شکل

مشاهده ۲‑ب شکل از و است H۱ از ارجح H۲ فرضیه ،θ∗ ∈ {۱٫۶, ۱٫۷, ۱٫۸, ۱٫۹} برای می کند. میل یک

می کند. میل صفر به β′ ،n افزایش با می شود

شواهدی فرضیه آزمون ۳ .۲

به صورت می توان را H۲ : θ
∗ ∈ Θ۲ مقابل در H۱ : θ

∗ ∈ Θ۱ شواهدی آزمون ساختار

Ψ(x) =


H۱ از پشتیبانی در قوی شواهد Λ (x) ≥ log k,

ضعیف شواهد |Λ (x) | < log k,

H۲ از پشتیبانی در قوی شواهد Λ (x) ≤ − log k,

(۶)

خطاها احتمال به و می شود انتخاب محقق توسط k (> ۱) مقدار .Λ (x) = log[
supH۱

L(θ)

supH۲
L(θ) ] آن در که کرد، بیان

برعکس. نه و دارند بستگی k به که هستند خطاها احتمال این ندارد. بستگی نمونه اندازه و

را داده ها جمع آوری از پیش مرحله در شواهدی رویکرد بالقوه خطاهای احتمال (۲۰۰۰) رویال علاوه براین،

محقق به را اطمینان این گواه، یک به عنوان و دارد کاربرد نمونه اندازه تعیین و آزمایش طراحی در که کرد تعریف

بر که شود استنباط در خطا به منجر است ممکن شواهدی رویکرد نمی کند. گمراه را او اغلب آزمون نتایج که می دهد

احتمال می شوند. داده Wنمایش Mو نمادهای با به ترتیب که است ضعیف شواهد و گمراه کننده قوی شواهد گونه دو

و M۱ = Pθ∗
(
Λ (x) ≤ − log k

∣∣H۱
)

باشند ،θ∗ ∈ Θ۱ ،fθ∗ مدل از داده ها وقتی شواهدی رویکرد خطاهای

باشند θ∗ ∈ Θ۲ ،fθ∗ مدل از داده ها وقتی خطاها احتمال و W۱ = Pθ∗
(
− log k < Λ (x) < log k

∣∣H۱
)

است. W۲ = Pθ∗
(
− log k < Λ (x) < log k

∣∣H۲
)

و M۲ = Pθ∗
(
Λ (x) ≥ log k

∣∣H۲
)

در قوی شواهد واقعی، گمراه کننده قوی شواهد واقعی). ضعیف شواهد و واقعی گمراه کننده قوی (شواهد ۶ تعریف
مشاهده عدم واقعی، ضعیف شواهد و است نزدیک تر واقعیت به دیگر فرضیه حالی که در است فرضیه یک از پشتیبانی

قوی شواهد احتمال است. نزدیک تر واقعیت به دیگر فرضیه به نسبت فرضیه یک حالی که در است قوی شواهدی

M ′
۱ = Pθ∗ (Λ (X) ≤ − log k) برابر ∆K > ۰ حالت در واقعی ضعیف شواهد احتمال و واقعی گمراه کننده

و M ′
۲ = Pθ∗ (Λ (X) ≥ log k) برابر ∆K > ۰ حالت در و ،W ′

۱ = Pθ∗ (|Λ (X)| < log k) و

هستند. W ′
۲ = Pθ∗ (|Λ (X)| < log k)

اگر همچنین، .W ′
۱ = W۱ و M ′

۱ = M۱ نتیجه در و ∆K > ۰ آنگاه ،θ∗ ∈ Θ۱ اگر ،۶ تعریف در .۴ تذکر
.W ′

۲ =W۲ و M ′
۲ =M۲ نتیجه در و ∆K < ۰ آنگاه ،θ∗ ∈ Θ۲

باشد پارامتری تک خانواده یک P = {fθ : θ ⊂ Θ ⊆ R} و X۱, . . . , Xn
iid∼ fθ∗ کنید فرض .۲ قضیه

مقابل در H۱ : θ∗ ≤ θ۱ آزمون برای باشد. تک مدی Θ پارامتری فضای روی L(θ) و θ∗ ∈ Θ به طوری که
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احتمال های مقادیر ،(۶) آزمون از استفاده با و شواهدی روش به θ۱ < θ۲ و θ۱, θ۲ ∈ Θ که H۲ : θ∗ ≥ θ۲

روابط در به ترتیب ،∆K > ۰ برای واقعی خطای کل و واقعی گمراه کننده قوی شواهد

M ′
۱ ≤ Pθ∗(θ̂ ≥ θ۲) + Pθ∗

(L(θ۱)

L(θ۲)
≤ ۱
k

)
,

W ′
۱ +M ′

۱ ≤ Pθ∗(θ̂ ≥ θ۲) + Pθ∗

(L(θ۱)

L(θ۲)
≤ k

)
+ Pθ∗

(L(θ∗)
L(θ۲)

≤ k
)
,

روابط در به ترتیب ،∆K < ۰ برای و

M ′
۲ ≤ Pθ∗(θ̂ ≤ θ۱) + Pθ∗

(L(θ۱)

L(θ۲)
≥ k

)
,

W ′
۲ +M ′

۲ ≤ Pθ∗(θ̂ ≤ θ۱) + Pθ∗

(L(θ۱)

L(θ۲)
≥ ۱
k

)
+ Pθ∗

(L(θ۱)

L(θ∗)
≥ ۱
k

)
,

است. θ درستنمایی ماکسیمم برآوردگر ،θ̂ آن ها در که می کنند صدق

داریم: درستنمایی تابع بودن تک مدی توجه با برهان:

Λ (x) = log


L(θ̂)
L(θ۲)

θ̂ ≤ θ۱,
L(θ۱)
L(θ۲)

θ۱ < θ̂ < θ۲,
L(θ۱)

L(θ̂)
θ̂ ≥ θ۲.

،∆K > ۰ برای بنابراین،

M ′
۱ = Pθ∗

[ L(θ̂)
L (θ۲)

≤ ۱
k
, θ̂ ≤ θ۱

]
+ Pθ∗

[L (θ۱)

L (θ۲)
≤ ۱
k
, θ۱ < θ̂ < θ۲

]
+ Pθ∗

[L (θ۱)

L(θ̂)
≤ ۱
k
, θ̂ ≥ θ۲

]
.

بنابراین .Pθ∗ [ L(θ̂)
L(θ۲)

≤ ۱
k , θ̂ ≤ θ۱] = ۰ داریم L(θ̂) ≥ L(θ۲) به توجه با



هم از جدا طرفه یک فرضیه های آزمون در شواهدی و نیمن‑پیرسونی رویکرد دو مقایسه . . . . . . . . . . . . . . ۲۶۶

طرفی از .M ′
۱ ≤ Pθ∗ [L(θ۱)

L(θ۲)
≤ ۱

k ] + Pθ∗ [θ̂ ≥ θ۲]

W ′
۱ +M ′

۱ = Pθ∗

[ L(θ̂)
L (θ۲)

≤ k, θ̂ ≤ θ۱

]
+ Pθ∗

[L (θ۱)

L (θ۲)
≤ k, θ۱ < θ̂ < θ۲

]
+ Pθ∗

[L (θ۱)

L(θ̂)
≤ k, θ̂ ≥ θ۲

]
.

این رو، از .L(θ∗)
L(θ۲)

≤ k داریم L(θ̂)
L(θ∗)

L(θ∗)
L(θ۲)

=
L(θ̂)
L(θ۲)

≤ k به توجه با

W ′
۱ +M ′

۱ ≤ Pθ∗

[L (θ∗)

L (θ۲)
≤ k

]
+ Pθ∗

[L (θ۱)

L (θ۲)
≤ k

]
+ Pθ∗ [θ̂ ≥ θ۲].

می آید. به دست مشابه به طور نتایج نیز W ′
۲ +M ′

۲ و M ′
۲ برای

افزایش با ،j = ۱, ۲ ،W ′
j +M ′

j و M ′
j نظم، شرایط تحت باشد. برقرار ۲ قضیه شرایط کنید فرض .۳ قضیه

می کنند. میل صفر به نمونه اندازه

بزرگ نمونه اندازه برای که می شود نتیجه (۲۰۱۹) همکاران و دنیس از برهان:

Pθ∗

[
log

(L(θ۱)

L(θ۲)

)
≤ log k] ≈ Φ(

log k√
nσ۱۲

−
√
n
∆K

σ۱۲
), (۷)

Pθ∗

[
log

(L(θ∗)
L(θ۲)

)
≤ log k] ≈ Φ(

log k√
nσ۱

−
√
n
K۱۲

σ۱
). (۸)

میل صفر به (۸) و (۱) روابط در احتمال های ،n → ∞ زمانی که ،K۱۲ > ۰ و ∆K > ۰ که آنجا از

،{θ̂ ≥ θ۲ =⇒ ∆K = −K۲۱ < ۰} منطقی گزاره نقیض، عکس اصل به بنا طرفی از می کنند.

،۲ لم به بنا ∆K > ۰ برای بنابراین، می دهد. نتیجه را {∆K > ۰ =⇒ θ̂ < θ۲} منطقی گزاره

به نمونه اندازه افزایش با W ′
۱ + M ′

۱ و M ′
۱ که می شود ثابت نتیجه در .limn→∞ Pθ∗ [θ̂ ≥ θ۲] = ۰

می آید. به دست مشابه به طور نتایج نیز W ′
۲ +M ′

۲ و M ′
۲ برای می کنند. میل صفر

بدمشخص سازی تحت واقعی خطای کل احتمال و قوی گمراه کننده واقعی شواهد احتمال که می شود نتیجه ۳ قضیه از

پشتیبانی در قوی شواهد واقعی احتمال دیگر، به عبارت می کند؛ میل صفر به و یافته کاهش نمونه اندازه افزایش با مدل،

یافته افزایش نمونه اندازه افزایش با ،j = ۱, ۲ ،۱− (W ′
j +M ′

j) یعنی است نزدیک تر واقعی مدل به که مدلی از

می کند. میل یک به و
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داریم: (۶) آزمون و شواهدی روش به ،H۲ مقابل در H۱ آزمون برای ،۲ مثال ادامه در .۴ مثال

Λ (x) = log


L(x̄)
L(θ۲)

x̄ ≤ θ۱

L(θ۱)
L(θ۲)

θ۱ < x̄ < θ۲

L(θ۱)
L(x̄) x̄ ≥ θ۲

=


n

۲σ۲ (x̄− θ۲)
۲

x̄ ≤ θ۱,

n
σ۲ (θ۲ − θ۱)

(
θ̄ − x̄

)
θ۱ < x̄ < θ۲,

−n
۲σ۲ (x̄− θ۱)

۲
x̄ ≥ θ۲.

پس، است. x̄ از نزولی اکیداً و پیوسته تابعی Λ (x) که کنید توجه

Ψ(x) =


H۱ از پشتیبانی در قوی شواهد x̄ ≤ a,

ضعیف شواهد جاها، سایر

H۲ از پشتیبانی در قوی شواهد x̄ ≥ b,

(۹)

برای و ،b = θ۱ + σ√
n

√
۲ log k و a = θ۲ − σ√

n

√
۲ log k ،n ≤ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k برای آن در که

داریم: ،θ∗ ∈ (θ۱, θ۲) برای .b = θ̄ + σ۲

n
log k
θ۲−θ۱

و a = θ̄ − σ۲

n
log k
θ۲−θ۱

،n ≥ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k

M ′
j =

 Φ
(√

n
|θ∗−θj |

σ −
√

۲ log k
)

n ≤ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k,

Φ
(
−
√
n |θ∗−θ̄|

σ − σ√
n

log k
θ۲−θ۱

)
n ≥ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k,

M ′
j +W ′

j =

Φ
(
−
√
n

|θ∗−θ۳−j |
σ +

√
۲ log k

)
n ≤ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k,

Φ
(
−
√
n |θ∗−θ̄|

σ + σ√
n

log k
θ۲−θ۱

)
n ≥ ۲σ۲

(θ۲−θ۱)
۲ log k.

احتمال همواره شواهدی آزمون این در دیگر، به عبارت .j = ۱, ۲ ،۱− (M ′
j +W

′
j) > M ′

j همواره که کنید توجه

نمونه، اندازه افزایش با که می شود مشاهده همچنین، است. نادرست قوی شواهد احتمال از بیشتر درست قوی شواهد

با آنگاه ،θ∗ = θ̄ اگر می کنند. میل صفر به واقعی خطای کل احتمال و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال

ارجحیت دارای فرضیه دو هر حالتی که در دیگر، به عبارت می کنند. میل ۰٫۵ به M ′
j +W ′

j نمونه، اندازه افزایش

است. برابر ،۱ − (M ′
j +W ′

j) فرضیه، دو هر پشتیبانی در قوی شواهد احتمال هستند یکسان

آنگاه ،θ∗ ≥ θ۲ اگر و ،M ′
۱ +W ′

۱ =M۱ +W۱ و M ′
۱ =M۱ آنگاه ،θ∗ ≤ θ۱ اگر ،۴ تذکر به توجه با

.M ′
۲ +W ′

۲ =M۲ +W۲ و M ′
۲ =M۲

۳‑ب) (شکل واقعی خطای کل احتمال و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال تغییر روند ۳‑الف شکل

مقادیر و k = ۸ ،σ = ۱ ،θ۲ = ۲ ،θ۱ = ۱ برای نمونه اندازه برحسب را (۹) رابطه در شواهدی آزمون

شواهد احتمال تغییر روند که می شود مشاهده ۳‑الف شکل از است. شده داده نشان θ∗ ∈ {۱٫۱, ۱٫۲, ۱٫۳, ۱٫۴}
شواهد احتمال مقدار حداکثر است. کاهشی سپس و افزایشی ابتدا در نمونه اندازه افزایش با گمراه کننده قوی واقعی

می دهد. رخ σ۲ log k

(θ۲−θ۱)(θ̄−θ∗)
به نزدیک نمونه اندازه در که Φ(−۲است

√
θ̄−θ∗

θ۲−θ۱
log k) برابر واقعی گمراه کننده قوی
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(ب) (الف)

۴ مثال واقعی، خطای کل احتمال ب: و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال الف: .۳ شکل

به ترتیب واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال مقدار حداکثر واقعی، میانگین از ۱٫۴ و ۱٫۳ ،۱٫۲ ،۱٫۱ مقادیر برای

‑ب ۳ شکل در می دهد. رخ ۲۱ و ۱۰ ،۷ ،۵ نمونه اندازه در به ترتیب که است ۰٫۱۸۱ و ۰٫۰۹۹ ،۰٫۰۵۷ ،۰٫۰۳۴ برابر

دیگر، به عبارت است. کاهشی اکیداً نمونه اندازه افزایش با واقعی خطای کل احتمال تغییر روند که می شود مشاهده

نتایج، به توجه با می یابد. افزایش نیز ارجح فرضیه پشتیبانی در واقعی قوی شواهد احتمال نمونه اندازه افزایش با

پشتیبانی در واقعی قوی شواهد احتمال واقعی، میانگین از ۱٫۴ و ۱٫۳ ،۱٫۲ ،۱٫۱ مقادیر برای و n = ۱۰۰ حالت در

نمودارِ دو هر در است. ۰٫۷۸۶ و ۰٫۹۶۳ ،۰٫۹۹۷ ،۱٫۰۰۰ برابر به ترتیب ،۱− (M ′
۱ +W ′

۱) یعنی ،H۱ ارجح فرضیه

هستند. نزولی اکیداً θ∗ به نسبت خطا احتمال های ،۳ شکل

داریم: (۶) آزمون و شواهدی روش به ،H۲ مقابل در H۱ آزمون برای ،۳ مثال ادامه در .۵ مثال

Λ (x) = log


L(x̄)
L(θ۲)

x̄ ≤ θ۱

L(θ۱)
L(θ۲)

θ۱ < x̄ < θ۲

L(θ۱)
L(x̄) x̄ ≥ θ۲

=


n (θ۲ − x̄)− nx̄ log θ۲

x̄ x̄ ≤ θ۱,

n (θ۲ − θ۱)− nx̄ log θ۲
θ۱

θ۱ < x̄ < θ۲,

n (x̄− θ۱)− nx̄ log x̄
θ۱

x̄ ≥ θ۲.

پس، است. x̄ از نزولی اکیداً و پیوسته تابعی Λ (x) که کنید توجه

Ψ(x) =


H۱ از پشتیبانی در قوی شواهد x̄ ≤ a,

ضعیف شواهد جاها، سایر

H۲ از پشتیبانی در قوی شواهد x̄ ≥ b,

(۱۰)
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معادله ریشه a ،n ≤ log k

θ۱ log
θ۱
θ۲

+θ۲−θ۱
برای و a =

(θ۲−θ۱)− log k
n

log
θ۲
θ۱

،n > log k

θ۱ log
θ۱
θ۲

+θ۲−θ۱
برای آن در که

برای و b = (θ۲−θ۱)+
log k
n

log
θ۲
θ۱

،n > log k

θ۲ log
θ۲
θ۱

+θ۱−θ۲
برای همچنین، است؛ a log a

θ۲
+ θ۲ − a− log k

n = ۰

θ∗ < θ† برای این رو، از است. b log b
θ۱

+ θ۱ − b − log k
n = ۰ معادله ریشه b ،n ≤ log k

θ۲log
θ۲
θ۱

+θ۱−θ۲

،M ′
۱ +W

′
۱ = Pθ∗

(∑n
i=۱ Xi > na

)
و M ′

۱ = Pθ∗
(∑n

i=۱ Xi ≥ nb
)

به صورت خطاها واقعی احتمال

به دست M ′
۲ +W ′

۲ = Pθ∗
(∑n

i=۱ Xi < nb
)

و M ′
۲ = Pθ∗

(∑n
i=۱ Xi ≤ na

)
نیز θ∗ > θ† برای و

به صورت می توان را خطاها واقعی احتمال ،j = ۱, ۲ و بزرگ n برای می آید.

M ′
j ≈ Φ

( ۱

log θ۲
θ۱

√
θ∗

[
−

√
n|∆K| − log k√

n

])
,

M ′
j +W ′

j ≈ Φ
( ۱

log θ۲
θ۱

√
θ∗

[
−

√
n|∆K|+ log k√

n

])
,

مشاهده بنابراین، .∆K < ۰ ،M ′
۲+W

′
۲ Mو ′

۲ برای و ∆K > ۰ ،M ′
۱+W

′
۱ Mو ′

۱ برای آن در که زد، تقریب

میل صفر به واقعی خطای کل احتمال و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال نمونه، اندازه افزایش با که می شود

حالتی که در دیگر، به عبارت می کنند. میل ۰٫۵ به M ′
j +W ′

j نمونه، اندازه افزایش با آنگاه ،θ∗ = θ† اگر می کنند.

،۱ − (M ′
j +W ′

j) فرضیه، دو هر پشتیبانی در قوی شواهد احتمال هستند یکسان ارجحیت دارای فرضیه دو هر

است. برابر

آنگاه ،θ∗ ≥ θ۲ اگر و ،M ′
۱ +W ′

۱ =M۱ +W۱ و M ′
۱ =M۱ آنگاه ،θ∗ ≤ θ۱ اگر ،۴ تذکر به توجه با

.M ′
۲ +W ′

۲ =M۲ +W۲ و M ′
۲ =M۲

(ب) (الف)

۵ مثال واقعی، خطای کل احتمال ب: و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال الف: .۴ شکل
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۴‑ب) (شکل واقعی خطای کل احتمال و واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال تغییر روند ۴‑الف شکل

θ∗ ∈ مقادیر و k = ۸ ،θ۲ = ۲ ،θ۱ = ۱ برای نمونه اندازه برحسب را (۱۰) رابطه در شواهدی آزمون

محاسبه M ′
۱ +W ′

۱ و M ′
۱ دقیق مقادیر نمودارها رسم برای که شود توجه می دهد. نشان {۱٫۱, ۱٫۲, ۱٫۳, ۱٫۴}

متغیر یک
∑n

i=۱ Xi که است دلیل این به منحنی ها در شده مشاهده نوسان همچنین، تقریبی. مقادیر نه و است شده

این می شود؛ لحاظ na و nb از بزرگتر صحیح مقادیر تنها احتمال ها محاسبه برای این رو، از است؛ گسسته تصادفی

نیز را ناصحیح مقادیر می تواند nθ∗ و است nθ∗ میانگین با پواسون توزیع دارای
∑n

i=۱ Xi که است حالی در

اندازه افزایش با گمراه کننده قوی واقعی شواهد احتمال تغییر روند که می شود مشاهده ۴‑الف شکل در کند. اختیار

مقدار حداکثر واقعی، میانگین از ۱٫۴ و ۱٫۳ ،۱٫۲ ،۱٫۱ مقادیر برای است. کاهشی سپس و افزایشی ابتدا در نمونه

نمونه اندازه در به ترتیب که است ۰٫۲۸۵ و ۰٫۱۴۶ ،۰٫۰۸۲ ،۰٫۰۴۵ برابر به ترتیب واقعی گمراه کننده قوی شواهد احتمال

اندازه افزایش با واقعی خطای کل احتمال تغییر روند که می شود مشاهده ۴‑ب شکل در می دهد. رخ ۷۰ و ۱۸ ،۹ ،۹

ارجح فرضیه پشتیبانی در واقعی قوی شواهد احتمال نمونه اندازه افزایش با دیگر، به عبارت است. کاهشی نمونه

واقعی، میانگین از ۱٫۴ و ۱٫۳ ،۱٫۲ ،۱٫۱ مقادیر برای و n = ۲۰۰ حالت در نتایج، به توجه با می یابد. افزایش نیز

،۰٫۹۹۸ ،۱٫۰۰۰ برابر به ترتیب ،۱− (M ′
۱ +W ′

۱) یعنی ،H۱ ارجح فرضیه پشتیبانی در واقعی قوی شواهد احتمال

هستند. نزولی اکیداً θ∗ به نسبت خطا احتمال های ،۴ شکل نمودارِ دو هر در است. ۰٫۶۳۲ و ۰٫۹۴۱

پارامتری تک نمایی خانواده به متعلق توزیعی از n اندازه به تصادفی نمونه یک X۱, . . . , Xn کنید فرض .۴ قضیه
در H۱ : θ∗ ≤ θ۱ آزمون داریم قصد است. fθ∗ (x) = exp {T (x) θ∗ −A(θ∗)}h(x) کانونی فرم با

این صورت، در دهیم. انجام (۶) رابطه در آزمون و شواهدی روش به را θ۱ < θ∗ < θ۲ که H۲ : θ
∗ ≥ θ۲ مقابل

داریم: بزرگ نمونه اندازه یک برای

M ′
j ≈ Φ

(
−
√
n
|A′ (θ∗)−A′ (θ۰) |

(A′′ (θ∗))
۳/۲ − ۱√

n

log k

(θ۲ − θ۱) (A′′ (θ∗))
۳/۲

)
,

M ′
j +W ′

j ≈ Φ
(
−
√
n
|A′ (θ∗)−A′ (θ۰) |

(A′′ (θ∗))
۳/۲ +

۱√
n

log k

(θ۲ − θ۱) (A′′ (θ∗))
۳/۲

)
,

.j = ۱, ۲ و ،∆K = ۰ معادله ریشه θ۰ ،A دوم و اول مرتبه مشتقات به ترتیب A′′ و A′ آن در که

Eθ∗ (T (X)) = A′ (θ∗) داریم نمایی توزیع های خانواده برای نظم شرایط برقراری به توجه با برهان:
آنجا از پس، است. θ∗ پارامتر فیشر اطلاع ،I (θ∗) آن در که I (θ∗) = Vθ∗ (T (X)) = A′′ (θ∗) و

چنین fθ∗ از fθ کولبک‑لایبلر معیار اکنون، است. θ∗ از صعودی تابعی A′ (θ∗) ،A′′ (θ∗) ≥ ۰ که

برای K (fθ∗∥fθ) معیار می آید. به دست K (fθ∗∥fθ) = A′ (θ∗) (θ∗ − θ) − (A (θ∗)−A (θ))

K (fθ∗∥Pj) = K
(
fθ∗∥fθj

)
بنابراین، است. θ از صعودی تابعی θ > θ∗ برای و نزولی تابعی θ < θ∗

رابطه در ،θ۰ یعنی ،∆K = ۰ معادله ریشه .∆K = −A′ (θ∗) (θ۲ − θ۱) + (A (θ۲)−A (θ۱)) و
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از .θ∗ < (>)θ۰ اگر فقط و اگر ∆K > (<)۰ همچنین، می کند. صدق A′ (θ۰) = A(θ۲)−A(θ۱)
θ۲−θ۱

رابطه در ،θ̂ یعنی ،θ∗ درستنمایی ماکسیمم برآورد و L (θ) = nT̄ (x) θ − nA (θ) +
∏n

i=۱ h (xi) طرفی،

شواهدی آزمون تابع ،n > log k
min(K۱۲,K۲۱)

که بزرگ نمونه های اندازه برای می کند. صدق A′(θ̂) = T̄ (x)

به صورت

Ψ(x) =


H۱ از پشتیبانی در قوی شواهد A′(θ̂) ≤ A(θ۲)−A(θ۱)

θ۲−θ۱
− ۱

n
log k
θ۲−θ۱

,

ضعیف شواهد |A′(θ̂)− A(θ۲)−A(θ۱)
θ۲−θ۱

| < ۱
n

log k
θ۲−θ۱

,

H۲ از پشتیبانی در قوی شواهد A′(θ̂) ≥ A(θ۲)−A(θ۱)
θ۲−θ۱

+ ۱
n

log k
θ۲−θ۱

.

با و نمایی توزیع های خانواده در درستنمایی ماکسیمم برآورد حدی ویژگی های به توجه با طرفی، از می آید. به دست

زد. تقریب N
(
A′(θ∗), (A

′′(θ∗))۳

n

)
توزیع را A′(θ̂) توزیع می توان بزرگ نمونه اندازه برای دلتا، روش از استفاده

می آید. به دست مطلوب نتیجه ،n > log k
min(K۱۲,K۲۱)

که بزرگ نمونه های اندازه برای بنابراین،

است. fη∗ (x) ∝ exp {T (x) ξ (η∗)−B(η∗)} از تصادفی نمونه یک X۱, . . . , Xn کنید فرض .۵ تذکر

دهیم. انجام شواهدی روش به را η۱ < η∗ < η۲ که H۲ : η
∗ ≥ η۲ مقابل در H۱ : η

∗ ≤ η۱ آزمون داریم قصد

ξ (η) صورتی که در همچنین، .θ∗ = ξ (η∗) دهیم قرار است کافی باشد، η از صعودی تابعی ξ (η) صورتی که در

دو هر در کنیم. جایگزین −T (x) با را T (x) و θ∗ = −ξ (η∗) دهیم قرار است کافی باشد، η از نزولی تابعی

از استفاده با و است H ′
۲ : θ∗ ≥ θ۲ مقابل در H ′

۱ : θ∗ ≤ θ۱ آزمون معادل H۲ مقابل در H۱ آزمون صورت،

آورد. به دست خطاها احتمال از تقریبی ۴می توان قضیه

است. ۴ مثال در نرمال توزیع برای آنها مشابه رفتاری بزرگ نمونه های در خطاها احتمال ،۴ قضیه از

نتیجه گیری و بحث

فرضیه های آزمون آزمون مساله در شواهدی و نیمن‑پیرسونی رویکرد دو عملکرد بررسی حاضر مطالعه از هدف

هدفی چنین به نیل برای بود. مدل سازی بدمشخص تحت استنباط خطای احتمال براساس را هم از جدا یک طرفه

شرایطی تحت نیمن‑پیرسونی، رویکرد که داد نشان نتایج شد. استفاده کولبک‑لایبلر واگرایی معیار به نام ابزاری از

تمایل اشتباه به رویکرد این بر مبتنی آزمون نمونه، اندازه افزایش با دارد، وجود واقعیت در آنها داد رخ امکان که

قوی شواهد احتمال نمونه، حجم افزایش با شواهدی رویکرد در مقابل، در اما دارد. صفر صحیح تر فرضیه رد به

رویکرد به نسبت بهتری عملکرد شواهدی رویکرد استنباط، در خطاها لحاظ به نتیجه، در می کند. میل یک به درست

دارد. نیمن‑پیرسونی
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