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Аннотация. В рамках метода оценки коллективного риска для полиинтервальных альтернатив (обобщенных ин-
тервальных и нечетких величин) предложены процедуры расчета индикаторов предпочтительности и риска. Про-
цедуры основаны на дефаззификации интервальных оценок указанных индикаторов, относящихся к моноинтер-
валам на альфа-уровнях в случае нечетких полиинтервальных объектов, и на представлении обобщенных 
интервальных оценок в виде вероятностной смеси образующих такую оценку распределений. Исследуются неко-
торые различия подходов обобщенных интервальных оценок и нечетких оценок при сравнении альтернатив, а 
также связь указанных подходов. Установлено, что обобщенные равномерные распределения шансов в подходе 
обобщенных интервальных оценок получаются при дефаззификации равномерных распределений на альфа-
уровнях нечетких объектов. Показано, что в зависимости от способа дефаззификации из равномерных распреде-
лений на альфа-уровнях нечетких объектов могут быть получены различные распределения шансов в формализ-
ме обобщенных интервальных оценок. 
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Введение 

При решении ряда задач в условиях неопреде-
ленности их параметры часто выступают в виде 
интервальных оценок. Обычно считается, что та-
кие оценки содержат все заранее неизвестные 
возможные точечные реализации параметров. 
Однако эксперту иногда затруднительно выра-
зить свои знания об анализируемой величине по-
средством единственной моноинтервальной 
оценки. Интервал излишнего размаха снижает 
ценность его знаний, а зауженный интервал мо-
жет привести к ошибкам предсказания. 

При наличии выборочных данных необходи-
мого объема это затруднение преодолевается ме-

тодами математической статистики путем расче-
та шансов того, что такая оценка содержит в себе 
неизвестное точечное значение оцениваемой ве-
личины. Если же параметры задачи прогнозиру-
ются на основании преимущественно экспертных 
суждений, целесообразен переход от моноинтер-
вальных к полиинтервальным оценкам. 

В рамках полиинтервального подхода мож-
но выделить два основных направления: описа-
ние посредством аппарата нечетких множеств 
[1] и с помощью формализма обобщенных ин-
тервальных оценок (ОИО) [2, 3]. Часто требу-
ется сравнить варианты решений задач (альтер-
нативы) по их эффективности для достижения 
целей. Тогда некоторые результирующие пока-
затели задач трактуются как показатели каче-
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ства, отражающие степень достижения целей 
альтернативами. Назовем интервальными аль-
тернативами (ИА) такие объекты сравнения с 
целью выбора эффективных, показатели каче-
ства которых имеют, из-за неопределенности, 
интервальное представление.  

Поскольку при наличии ненулевого пересече-
ния интервальных оценок их показателей каче-
ства любая ИА может оказаться эффективной в 
будущем, хотя и с разной степенью уверенности 
в истинности этого утверждения, задачи сравне-
ния ИА по эффективности, по крайней мере, 
двухкритериальны. Наряду с критерием, связан-
ным с показателем качества альтернатив и оце-
нивающим их по предпочтительности, необхо-
димо на равных началах учитывать индикатор, 
характеризующий риск принятия неверного ре-
шения о выборе «лучшего» объекта. Чтобы полу-
чить возможность рассчитывать меры предпо-
чтительности и риска при сравнении ИА, 
необходимо привлечь математический аппарат 
исчисления необходимых числовых характери-
стик. Наиболее распространен для этого аппарат 
функций распределения, который, при опреде-
ленных допущениях, может быть перенесен и на 
случай сравнения нечетких объектов. 

При сравнении ИА по эффективности целе-
сообразно различать риски различной природы. 
Среди них риск как возможность получения 
убытков или как возможность получения ре-
ального исхода, отличного от желаемого про-
гнозируемого результата, а также риск того, 
что ИА, оцениваемая в момент сравнения как 
эффективная в их предъявленном множестве, 
не окажется таковой в момент снятия неопре-
деленности. Использование аппарата функций 
распределения позволяет рассчитывать для ИА 
меры предпочтительности и риска в обеих их 
вышеуказанных трактовках.  

Для оценки риска в его первом понимании 
наиболее часто используется в настоящее время 
метод «среднее – риск» [4]. Здесь сопоставляе-
мые альтернативы рассматриваются как от-
дельные не связанные друг с другом объекты. 
Для каждой ИА величина критерия предпочти-
тельности (значение математического ожида-
ния случайной величины, заданной на интер-
вальной оценке показателя качества) 
вычисляется отдельно, а затем, безотноситель-
но к этому индикатору, вновь для каждого объ-
екта отдельно, вычисляется тот или иной инди-
катор риска и лишь после этого на базе обоих 

этих индикаторов осуществляется сравнение. В 
качестве критерия риска могут выступать раз-
ные показатели, дисперсия, левая и правая по-
лудисперсии, среднее полуотклонение [5]. Ча-
ще всего в последнее время используется 
последний из перечисленных критериев риска. 
Для случая моноинтервальных оценок метод 
«среднее – риск» для критериев математиче-
ское ожидание и среднее полуотклонение ис-
следован ранее в [6], а для полиинтервальных 
оценок в работе [7].  

Во втором подходе к сравнению ИА в усло-
виях риска развит метод оценки коллективного 
риска. В методе учитывается зависимость 
предпочтительности ИА и сопутствующего 
риска от контекста, т.е. конкретной совокупно-
сти сравниваемых объектов [8]. За меру предпо-
чтительности здесь выбираются шансы  
правдоподобности гипотезы о том, что анализи-
руемая альтернатива окажется предпочтитель-
нее других сравниваемых, а за меру риска шан-
сы того, что в действительности хотя бы одна 
другая альтернатива окажется предпочтитель-
ной. Метод обладает тем достоинством, что поз-
воляет оценить «коллективный» риск, величина 
которого может существенно превосходить ве-
личину риска при попарном сравнении. Недо-
статки метода являются следствием того факта, 
что в его рамках сравнивается лишь относитель-
ная эффективность ИА. При этом альтернатива, 
признанная эффективной при таком сравнении, 
сама по себе может оказаться неэффективной 
(убыточной). Ранее этот метод применялся нами 
при сравнении моноинтервальных оценок. По-
скольку все рассмотренные подходы к сравне-
нию ИА имеют как достоинства, так и недостат-
ки, свои для каждого из подходов, а методы 
расчета индикаторов предпочтительности и рис-
ка в обоих подходах дополняют друг друга, ра-
зумным представляется построение процедуры, 
сочетающей при совместном использовании до-
стоинства обоих подходов. 

На первом этапе такой комплексной процеду-
ры используется метод «среднее-риск», а на вто-
ром отбор эффективных ИА производится с уче-
том величины коллективного риска в уже 
суженной в результате первого этапа совокупно-
сти альтернатив. Для моноинтервальных альтер-
натив такая процедура предложена в работе [9]. 

Цель данной статьи распространить метод 
оценки коллективного риска на полиинтер-
вальный случай. Это позволит, наряду с прочим, 
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использовать комплексную процедуру сравнения 
и для полиинтервальных альтернатив. 

1. Метод оценки коллективного риска  

В рамках метода оценки коллективного рис-
ка сравниваемые ИА рассматриваются как со-
вокупность взаимосвязанных объектов. Метод 
учитывает, что риск выбора «лучшей» ИА за-
висит, наряду с прочим, от количества сравни-
ваемых объектов: чем больше их в системе, тем 
больше, при прочих равных условиях, величина 
риска. ИА сравниваются «в целом». Это проис-
ходит благодаря коллективному эффекту, свой-
ственному многим природным системам, в си-
лу чего свойства системы могут значительно 
отличаться от свойств ее компонентов.  

Пусть имеются K альтернатив Ii, i = 1, 2,…, 
K и пусть безразмерная величина C(Ii   (I1, 
I2,.., Ii-1, Ii+1,…, IK)) квантифицирует степень 
уверенности (шансы) в истинности тестируе-
мой гипотезы о предпочтительности того, что 
ИА Ii предпочтительнее всех прочих сравнива-
емых ИА (I1, I2,.., Ii-1, Ii+1,…, IK) в их имеющемся 
множестве. Пусть   и   - символы эквива-
лентности и конъюнкции соответственно. То-
гда термин предпочтительнее «всех прочих» 
означает, что  

Ii   (I1, I2,.., Ii-1, Ii+1,…, IK)   (Ii   I1) (Ii   I2)
(Ii   I3)…  (Ii   Ii+1)… (Ii   IK). 

Риск того, что Ii не окажется в действитель-
ности предпочтительной измеряется величиной 
Rs(Ii   (I1,I2,..,Ii-1, Ii+1,…, IK)), дополняющей ве-
личину шансов C(Ii   (I1, I2,.., Ii-1, Ii+1,…, IK)) до 
единицы. Эта величина измеряет шансы того, 
что хотя бы одна альтернатива окажется пред-
почтительнее Ii. Используя введенные величи-
ны, природу возникновения коллективного  
эффекта можно описать следующими соотно-
шениями [10]:  
C(I1 (I2, I3,…, IK)) + C(I2 (I1, I3,…, IK)) + 
C(I3  (I1, I2, I4,…, IK))+...+ C(IK (I1, I2,…, IK-1)) =1, 
 

Rs(I1 (I2, I3,…, IK))+Rs(I2 (I1, I3,…, IK))+Rs(I3 
(I1, I2, I4,…, IK)) +...+ Rs(IK (I1, I2,…, IK-1))=K – 1. 

Здесь возникает следующий важный вопрос: 
отличается ли упорядочение ИА по предпочти-
тельности при сравнении «в целом» от резуль-
татов попарного сравнения. Ответ на этот во-
прос отрицательный: порядок, определяемый 
при попарном сравнении, совпадает с результа-

тами сравнения «в целом». Однако представле-
ние об истинной величине риска дает лишь 
сравнение «в целом». Для небольшого числа 
(двух, трех) сравниваемых моно ИА аналитиче-
ские соотношения для подсчета величины кри-
терия предпочтительности получены в работах 
[11, 12] в предположении о равномерности рас-
пределений шансов, заданных на сравниваемых 
интервалах. Для большего числа ИА эти соот-
ношения могут быть получены численно мето-
дом статистических испытаний. Для полиин-
тервальных оценок практически реализуем 
только наиболее важный случай попарного 
сравнения. Именно он рассматривается далее 
для двух основных направлений полиинтер-
вального подхода – описание посредством ап-
парата нечетких множеств и с помощью фор-
мализма ОИО. 

Как и для моноинтервального случая, выра-
жения для шансов предпочтительности C(I1   I2) 
интервальной альтернативы I1 при сравнении с 
I2 зависят от взаимного расположения сравни-
ваемых ИА, т.е. от их конфигураций. Если для 
монослучая имеются, с точностью до переста-
новки, всего четыре конфигурации сравнивае-
мых попарно ИА – конфигурация правого 
сдвига, вложенные интервалы, совпадающие и 
непересекающиеся интервалы, причем основ-
ной интерес представляют только две первых 
конфигурации с ненулевым пересечением оце-
нок, то в случае полиинтервальных альтернатив 
число конфигураций пар пересекающихся оце-
нок существенно богаче.  

Именно с точностью до перестановки поли-
интервальных объектов в их сравниваемой паре 
для треугольных функций принадлежности 
теории нечеткости и для треугольных полиин-
тервальных оценок формализма ОИО имеются 
пять различных конфигураций пересекающихся 
ИА. Каждый объект из двух сравниваемых за-
дается тремя угловыми точками выше указан-
ного треугольника: Li < Ti < Ri, i = 1, 2. Удобно 
производить классификацию конфигураций по 
числу пересечений левых li и правых ri боковых 
сторон треугольников. Примем, что проверяет-
ся гипотеза о том, что первый полиинтерваль-
ный объект I1 предпочтительнее второго I2. 

При T2 < T1 (конфигурации 1 и 2). Конфигу-
рация 1: l1 один раз пересекает только r2. При 
этом L2 < L1 < R2 < R1.  

Конфигурация 2: l1 и r1 по одному разу пере-
секают r2. При этом L2 < L1 < R1 < R2. 
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При T2 > T1 (конфигурации 3 и 4). Конфигу-
рация 3: l1 и r1 по одному разу пересекают l2. 
При этом L2 < L1 < R1 < R2.  

Конфигурация 4: l1 пересекает l2, а r1 по од-
ному разу l2 и r2. При этом L2 < L1 < R2 < R1. 

При T2 = T1 (конфигурация 5). Пересечений 
боковых сторон нет. При этом L1 < L2 < R2 < R1. 

Анализируя вышеуказанные конфигурации, 
можно заключить, что при T1 > T2 удобнее искать 
шансы C(I2   I1), а при T1 < T2 шансы C(I1   I2). 

В этой работе мы ограничимся при сравне-
нии нечетких полиинтервальных объектов и 
ИА, чьи показатели качества представлены 
ОИО, конфигурацией 1. Прочие конфигурации 
будут рассмотрены позже. 

2. Оценка коллективного риска: 
нечеткие альтернативы  

Пусть показатель качества ИА представлен 
как нечеткий полиинтервальный объект с носи-
телем [L, R] и с треугольной функцией принад-
лежности. Будем пользоваться для описания 
полиинтервальных нечетких объектов их де-
композицией на совокупности α-уровней и 
пусть функции принадлежности нормальны, 
так что α  [0, 1].  

Мы рассматриваем здесь конфигурацию, для 
которой T2 < T1, L2 < L1 < R2 < R1, а правая ветвь 
r2(α) графика функции принадлежности объек-
та I2 один раз пересекает левую ветвь l1(α) объ-
екта I1. Здесь  

l1(α) = (1 – α)L1 + αT1, r2(α) = (1 – α)R2 + αT2. 

Анализируя эту конфигурацию, можно за-
ключить, что удобнее искать шансы C(I2   I1). 
Область предпочтительности I2   I1 ограниче-
на здесь полосой  = 0,  = 1, где 1 – точка 
пересечения r2(α) и l1(α):  

1 = (R2 – L1)/(R2 – T2 + T1 – L1). 
Существенной отличительной чертой срав-

нения нечетких полиинтервальных объектов 
является тот факт, что вложенные в графики 
функций принадлежности моноинтервалы обо-
их нечетких объектов сравниваются при одина-
ковых значениях α и что на всех (обычных,  
не нечетких) интервалах I(α), отвечающих  
α-уровням, заданы равномерные распределения 
шансов [11]. Пусть i1() и i2() суть отвечаю-
щие некоторому допустимому  моноинтерва-
лы объектов I1 и I2 соответственно. Из геомет-
рии конфигурации следует, что для 

моноинтервалов i1() и i2() объектов I1 и I2 в 
области предпочтительности I2   I1 имеются 
только моноконфигурации правого сдвига, при 
которых i1() сдвинуты вправо от i2(). Это 
означает, что на каждом -уровне шансы  
C(i2()   i1()) равны 

C(i2()   i1()) =  
=[(1 – )(R2 – L1) + (T2 – T1)]

2/Z(), (1) 

где Z() = [2(1 – )212], 1 = R1 – L1, 2 = R2 – L2. 
Можно видеть, что в соответствии с измене-

нием  возможная величина шансов лежит в 
некотором интервале значений. Это относится 
и к другим характеристикам нечетких объектов 
[13]. Поскольку общение с экспертами-
практиками желательно проводить на привыч-
ном для них языке, целесообразен переход от 
таких интервальных величин к характеризую-
щим их одно-числовым оценкам. Для такого 
перехода прибегают к процедуре дефаззифика-
ции. Можно воспользоваться несколькими ме-
тодами дефаззификации. В одном из них все 
i(α) рассматриваются при получении одно-
числовых характеристик [7] как равноправные, 
а во втором, методе центра тяжести, вклад i(α) 
в интегральную характеристику увеличивается 
с ростом α. Выбор способа дефаззификации 
определяется лицом, принимающим решение.  

Применяя первый метод дефаззификации, 
т.е. интегрируя соотношение (1) для C(i2()   
i1()) по α в пределах от 0 до 1, получаем  
следующее выражение для индикатора риска 
RsF(I1   I2) = CF(I2   I1):  

2
1 2 2 1

1 2

2 1 1 2 1 2

1 2
2 1 1 2

1 2 1 2

1
( ) [( )

2

2( )( ) 2( )

( ) ln ]

sFR I I R L

R L T T T T

T T
R L T T

T T L R

  
 

    


  
  



 

Аналогичный метод был использован в ра-
боте [14] при подсчете индикатора риска неэф-
фективности инвестиционного проекта для 
другой конфигурации пары сравниваемых не-
четких объектов.  

Выражения для шансов предпочтительности 
и риска при дефаззификации методом центра 
тяжести получаются при интегрировании 
C(i2()   i1()) в пределах от 0 до 1 с весом 
2. Интегрирование дает: RsF1 = RsF + DefR, где 
«дефект» DefR величины индикатора риска RsF1, 
рассчитываемого путем дефаззификации мето-
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дом центра тяжести, по сравнению с величиной 
индикатора RsF, составляет:  

1 2
2 1

1 2

1 2
2 1 1 2

2 1 1 2

( )
{2( )

[ 2( )]ln }

R

T T
Def R L

T T
R L T T

R L T T


  

 


   
  

 

Так как DefR < 0, то RsF1 < RsF и, стало быть, 
оценки предпочтительности, получаемые при 
дефаззификации методом центра тяжести, 
больше, чем при применении первого метода 
дефаззификации, метода простого осреднения.  

Результаты применения процедур дефаззифи-
кации с целью получения одно-числовых оценок 
интервальных характеристик нечетких объектов, 
аналогичных числовым характеристикам функ-
ций распределения теории вероятностей (матема-
тическое ожидание, дисперсия, среднее полуот-
клонение) приведены для треугольных функций 
принадлежности в работе [7]. Аналогичный под-
ход может быть использован и в случае функций 
принадлежности других форм. 

3. Оценка коллективного риска:  
обобщенные интервальные оценки 

В подходе обобщенных интервальных оце-
нок (ОИО) вводятся два вида объектов: поли- 
интервальная оценка (ПИО), т.е. трапеция, со-
держащая все моноинтервалы, включаемые в 
их систему, и собственно ОИО. ПИО задается 
двумя граничными интервалами-основаниями – 
верхним Iu = [Lu, Ru] и нижним Id = [Ld = L, Rd = R], 
«базовым». Трапеция такова, что Ld < Lu < Ru < Rd. 
Все промежуточные между Iu и Id интервалы 
входят в результирующую систему интервалов, 
отграничиваемую Iu и Id. Боковые стороны 
ПИО прямолинейны. 

На оси ординат двумерной плоскости, на ко-
торой помещается ПИО, вводится случайная 
величина β с плотностью распределения f1(β). 
Она служит меткой интервалов, входящих в их 
систему, и характеризует шансы их реализации. 
Шансы воплощения возможных точечных реа-
лизаций x на каждом из интервалов с меткой β, 
помещаемых на ось абсцисс двумерной плоско-
сти с ПИО, описываются условной функцией 
распределения с плотностью f2(x|β). Таким об-
разом, ОИО – это ПИО с заданной на послед-
ней плотностью совместной функции распре-
деления f(β, x) = f1(β)f2(x|β). 

Пусть ОИО нормирована так, что 0 < β < 1, 
метка β = 0 отвечает интервалу Id, метка β = 1–
интервалу Iu. Пусть ПИО имеет треугольную 
форму и задается тремя угловыми точками, та-
кими, что L < T < R. Распределения шансов f1(β) 
и f2(x|β) могут быть, вообще говоря, любыми. 
Предположим для простоты, что распределения 
шансов на координатных осях ПИО равномер-
ные. Тогда, интегрируя по всем β с учетом за-
дания совместной функции распределения на 
ПИО треугольной формы, получим на [L, R] – 
интервале Id – плотность маргинальной функ-
ции распределения шансов f(x), или плотность 
обобщенного равномерного распределения 
(ОРР). ОРР на [L, R] представляет собой веро-
ятностную смесь распределений f2(x|β) со сме-
шивающей функцией f1(β). Свойства ОРР для 
трапецеидальных и, как частный случай, тре-
угольных ПИО изучены нами ранее [15]. Ис-
пользуя эти результаты, имеем для плотности 
f(x) ОРР на ПИО треугольной формы: при  
L < x < T f(x) = fl(x); при T < x < R f(x) = fr(x), где 
fl(x) и fr(x) – левая и правая ветви плотности 
распределения ОРР:  

fl(x) = ln[(T – L)/(T – x)]/(R – L), (2A) 
fr(x) = ln[(R – T)/(x – T)]/(R – L). (2B) 

Обратимся к соотношениям для шансов 
предпочтительности и риска в формализме 
ОИО. Выше было отмечено, что в случае ОИО 
возможна трансформация полиинтервальных 
оценок в моноинтервальные путем перехода к 
вероятностным смесям. Именно, система рас-
пределений шансов, заданных на интервалах 
ОИО, может быть заменена распределением, 
заданным на интервале наибольшей протяжен-
ности (базовом интервале) ОИО. Это распреде-
ление и является вероятностной смесью рас-
пределений шансов системы. При такой замене 
определенные выше в Разделе 1 конфигурации 
полиинтервальных объектов переходят в кон-
фигурации моноинтервальных объектов с со-
хранением отношений < > для угловых точек Ti. 
Именно, конфигурации 1 и 4 переходят в кон-
фигурацию правого сдвига для пары моно-
интервальных объектов (оценка I1 сдвинута 
вправо), конфигурации 2 и 3 переходят в кон-
фигурацию вложенных интервалов (оценка I1 
вложена в I2), конфигурация 5 переходит в 
конфигурацию вложенных интервалов (оценка 
I2 вложена в I1).  

Ранее при рассмотрении нечетких объектов 
мы ограничились конфигурацией 1, а потому 
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здесь рассмотрим конфигурацию правого сдви-
га для пары моноинтервалов с ОРР на них.  
Ранее, используя простые геометрические со-
ображения, в [11, 16] были получены соотно-
шения для шансов предпочтительности и соот-
ветствующих рисков для равномерных и 
треугольных распределений шансов на моно-
интервальных оценках. Теперь понадобятся  
такие соотношения для произвольных распре-
делений шансов. В рассматриваемой конфигу-
рации мы имеем дело, как было указано выше, 
с ситуацией правого сдвига для моноинтер-
вальных оценок. Пусть ij текущие точечные ре-
ализации значений показателя качества Ij, ij  Ij, 
j = 1, 2. В случае конфигурации правого сдвига 
из полной системы событий проще выделить 
события, благоприятствующие истинности  
гипотезы I2   I1. Это события, при которых  
точечные реализации лежат в области  
(i1  [L1, R2])∩(i2  [L1, R2]), тогда 

2 2

1 1

2 1 1 1 2 2 1 2( ) ( ) ( ) .
R R

L x

C I I f x f x dx dx    (3) 

Такой подход к сравнению моноинтер-
вальных оценок предложен в работе [17]. 

Поскольку на моноинтервале [L1, R2] у 
плотностей fi(x) могут быть, вообще говоря, обе 
ветви (2) в зависимости от относительных 
положений L1 и T2, R2 и T1, то соотношение (3) 
должно быть уточнено дополнительно. 
Именно, на интервале [L1, R2] возможны 
следующие конфигурации:  

A) L2 < L1 < T2 < R2 < T1 < R1;  
B) L2 < L1 < T2 < T1 < R2 < R1;  
C) L2 < T2 < L1 < R2 < T1 < R1;  
D) L2 < T2 < L1 < T1 < R2 < R1.  

Можно видеть, что для случая A) в интеграл 
(3) надо включить f1l(x1) и обе ветви f2(x2), для 
случая C) только f1l(x1) и f2r(x2), для случаев B)  
и D) в (3) войдут обе ветви f1(x1) и f2(x2). Из всех 
возможных вышеуказанных вариантов 
рассмотрим здесь случай C).  

Вспоминая выражения (2) для плотности 
ОРР для треугольной ПИО, когда при L < x < T 
f(x) = fl(x); при T < x < R f(x) = fr(x), имеем: 

2 2

1 1

2 1 1 1 2 2 1 2( ) ( ) ( ) .
R R

l r

L x

C I I f x f x dx dx    

Интегрируя, получаем: 
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Напомним, что C(I2   I1) = Rs(I1   I2).  
Фигурирующий в этой формуле неопреде-

ленный интеграл не может быть выражен в ко-
нечном виде через элементарные функции. При 
задании конкретных параметров ОИО значения 
для шансов предпочтительности и соответ-
ствующих рисков могут быть получены при 
взятии этого интеграла численными методами.  

Заключение 

Остановимся на некоторых аспектах связи 
теории нечеткости и подхода ОИО при сравне-
нии ИА. Отличия подходов состоят в том, что в 
случае нечеткости сравнения моноинтервалов 
производятся для одинаковых -уровней [11], а 
в случае ОИО, из-за смешивания распределе-
ний-компонентов на базовом интервале, для 
произвольных допустимых («смешанных») 
значений . Это приводит к разным значениям 
индикатора риска для нечетких объектов в 
сравнении с ОИО. Различия становятся особен-
но заметными при разных методах дефаззифи-
кации для нечетких альтернатив. Так, для рас-
сматриваемой нами конфигурации при L1 = 3; 
T1 = 5; R1 = 7; L2 = 1; T2 = 2; R2 = 4 RsF = 0.004, 
RsF1 = 0.0005, а RsGE = 0.0011. Таким образом, 
RsF1 < RsGE < RsF и использование дефаззифика-
ции методом центра тяжести и ОИО подхода 
приводит к более оптимистическим оценкам 
для предпочтительностей, чем для метода про-
стого осреднения для нечетких ИА. Этот вывод 
согласуется с приведенными выше результата-
ми для нечетких объектов.  

Отметим еще один существенный факт. 
Можно показать, что выражения (2) для плот-
ности распределения шансов ОРР fl(x) и fr(x) в 
подходе ОИО получаются при дефаззификации 
распределений на –уровнях нечетких объек-
тов. Действительно, плотность fU() распреде-
лений на –уровнях равна fU() = 1/[(1 – )]. 
При дефаззификации первым способом для 
усредненных таким образом плотностей  
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распределения шансов f1(x) и f2(x) (при L < x < T 
и T < x < R соответственно) имеем:  

( ) /( )

1
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( ) /( )

2

0

( ) /[(1 ) ],

( ) /[(1 ) ].

x L T L

R x R T
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


 

Теперь можно видеть, что f1(x) = fl(x), f2(x) = 
fr(x). Используя различные способы дефаззифи-
кации, из распределений шансов в нечетких 
объектах можно получать различные ОИО. Так, 
интегрируя вышеприведенные соотношения 
для f1(2)(x) с весом 2, получим плотности рас-
пределения шансов f1G(2G)(x), отвечающие де-
фаззификации методом центра тяжести: 
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Следовательно, надо иметь в виду, что при со-
поставлении результатов сравнения нечетких и 
ОИО полиинтервальных альтернатив следует 
учитывать не только факт принадлежности объ-
ектов к одной конфигурации, но и использован-
ный способ дефаззификации. Отметим, что на 
связь нечетких и теоретико-вероятностных пред-
ставлений указано в работе [18].  

Развиваемые здесь подходы могут найти 
применение в прикладных задачах, например, в 
задачах оценки перспективности нефтегазовых 
объектов на ранней стадии их изученности [19], 
а также в других задачах принятия решений в 
условиях неопределенности. 
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Abstract. The procedures for calculating preference and risk indicators that were previously applied to 
mono interval objects are proposed within the collective risk estimating method in the case of pairwise 
comparison for polyinterval objects, generalized interval and fuzzy objects. The procedures are based 
on the defuzzification of interval estimates of preference and risk indicators related to mono intervals 
at alpha-levels in the case of fuzzy polyinterval objects and on the presentation of generalized interval 
estimates as a probabilistic mixture of the distributions forming such an estimate. Some differences 
and relationships in approach of generalized interval estimations and fuzzy approach for comparing al-
ternatives are studied. It is established that generalized uniform distributions of chances in the ap-
proach of generalized interval estimates are obtained if we use the defuzzification methods for uniform 
distributions on alpha levels of fuzzy objects discussed in the paper. It is shown how the defuzzifica-
tion procedures lead to one-numeric estimates for the interval characteristics of fuzzy objects, similar 
to the numerical characteristics of distribution functions of the probability theory, mathematical expec-
tation, variance, mean semideviation. Depending on the defuzzification method, different chances dis-
tributions in the formalism of generalized interval estimates can be obtained from uniform distribu-
tions on alpha-levels of fuzzy objects. However, the whole variety of chance distribution arising in the 
last formalism is not exhausted by the distributions obtained in this way. 
Keywords: comparing of polyinterval alternatives, generalized interval estimations, fuzzy polyinterval 
alternatives, defuzzification methods, one-numeric estimates of interval characteristics of fuzzy ob-
jects, method of collective risk estimating, procedures of polyinterval alternatives comparing. 
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