C.RAJSKI (Warszawa)

POROWNYWANIE POPULACYJ GENERALNYCH
NA PODSTAWIE TWIERDZENIA BAYES'A

1. Sformulowanie zagadnienia. Celem niniejszej praey jest przed-
stawienie nowej metody statystycznego poréwnywania dwoch po-
pulacyj generalnych. Nazwijmy je pierwszg i drugg. Przypusémy,
ze kazda z nich zawiera pewng nieznang liczbe sztuk w jakis sposob
wyréznionych. Oznaczmy stosunek liezby sztuk wyréznionych
w pierwsze] populacji do licznosci -tej populacji przez w,, a analo-
giczny stosunek w drugiej populacji — przez w,. Kazda z wielkosci
w,, w, bedziemy nazywali frakcjq sztuk wyrdznionych lub kricej
frakejg danej populacji generalnej. Zalézmy nastepnie, ze obie po-
pulacje sg na tyle liczne, ze nie popelnimy w dalszych rozwazaniach
znacznego bledu zakladajac, iz w, 1 w, moga przyjmowaé wszelkie
wartodci w przedziale (0,1).

Przypuéémy, ze z pierwszej populacji generalnej pobralismy
probke o licznogei », i znalezlidmy w niej r, sztuk wyrdznionyeh,
a z drugiej pobraliémy prébke o licznosci n, i znalezliémy w niej
ry sztuk wyrdéznionych. Najogoélniej sformulowane zagadnienie po-
réwnywania dwéch populacyj generalnych polega na znajdowaniu
na podstawie czworki liczb n,, 7., ns, 7, prawdopodobieristw praw-
dziwoéei réznych hipotez, o wzajemnym ustosunkowaniu si¢ frakeji
rozpatrywanych populacyj. Jednym z mozliwych uzytkéw, jakie
mozna zrobié z tyeh liczb, jest okre§lanie frakeji populacyj ge-
neralnych metoda najwigkszej wiarogodnosei. Rozwigzanie przed-
stawione w niniejszej pracy opiera si¢ na twierdzeniu Bayes’a i nie
korzysta z metody najwiekszej wiarogodnosei.

2. Ogolne rozwiazanie zagadnienia. Ograniczmy si¢ chwilowo
do pierwszej populacji generalnej. Prawdopodobienstwo prawdzi-
wosei hipotezy, ze frakeja sztuk wyréznionych.w tej populacji za-
wiera si@ w granicach od #, do x,+dx,, mozemy okrefli¢ na podsta-
wie prawa Bayes’a. Oznaczmy prawdopodobienstwo prawdziwosei
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wymienionej hipotezy przez P{ml<w1<w1+da91], prawdopodobien-
stwo proste, tzn. prawdopodobienstwo otrzymania r, sztuk wyréz-
nionych w probee o licznodei #,, pobranej z populacji generalnej,
w ktorej frakeja sztuk wyréznionych jest #, — przez p(xy,n,,7,)
1 wreszcie gesto§é rozkladu a priori — przez v, (x,). Woéwezas na
podstawie prawa Bayes’a mamy
(1) P{w1<w1<wl—;—dw,}= ‘llf'l(wl)p(wl,nlﬂ"l)dml ,
Of’l’l (Y1) P (Y11, 71) Ay,

gdzie y, jest zmienng pozorng. ‘

Prawdopodobienstwo prawdziwo$ci hipotezy, ze frakcja sztuk
wyréznionych w drugiej populacji jest zawarta w granicach od x,
do z,4dz, okresla analogiczny wzor
(2) P{w2<fw2<m2+dm2}= l‘l’z(“'z)?(“'z;”z""z)dwz ,

' ()f%(%)?(?/z;"z;”"z)d%

w ktéorym oznaczenia réznig sie tylko wskaznikiem od oznaczen
przyjetych we wzorze (1).

Nazwijmy hipotezq elementarng przypuszezenie, ze obie wymie-
nione hipotezy s3 prawdziwe. W wielu zastosowaniach praktycznych
prawdziwogé jednej hipotezy jest niezalezna od prawdziwosei drugiej.
Wéwezas prawdopodobieristwo Pla,<<w, <@, -+de,, #,<w,<it,-+di,)
prawdziwosci hipotezy elementarnej jest iloczynem prawdopodo-
bienstw okreslonych wzorami (1) i (2):

(3) P{ml<wl<ml+ dagyy 20y << Wy <o+ dwz}':
= Pla, <w, <, daey} - Plwy<an, < a0, diy).
Wygodnie jest nadac¢ rozpatrywanemu zagadnieniu interpretacje
geometryezng. Odlézmy w ukladzie wspolrzednych prostokatnych
na osi odcigtych frakeje pierwszej populacji generalnej, a na osi
rzednych frakcje drugiej populacji generalnej. Na wykresie takim
punkt o wspéirzednych w,, w, reprezentuje takie dwie populacje,
ze pierwsza ma frakecje sztuk wyréznionych réwng w,, a druga
— rowng w,. Punkt taki bedziemy mnazywali punkiem reprezen-
tacyjnym.
Poprowadzmy w tym ukladzie cztery proste o réwnaniach
Z,;= const, x,-+dx,= const, x,= const i x,+dx,=const (rysunek 1).
. 7
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Ograniczaja one pewne prostokatne pole dS. Hipoteza elementarna
odpowiada przypuszezeniu, ze punkt reprezentacyjny lezy wewngtrz
pola dS. Kazdej hipotezie H dotyczacej frakeyj obu populacji odpo-
wiada pewien zbiér mozliwych polozenn punktu reprezentacyjnego.
W pewnych rodzajach hipotez zbidr ten wypelnia jakie§ pole S,
ktore bedziemy nazywali polem hipotezy H. Pole § mozemy podzie-
lié zawsze na rozlaczne pola dS odpowiednio dobranych hipotez
elementarnych; zatem kazda hipoteze H mozemy uwazaé za
sume logiczng wzajemnie wylaczajacych sie hipotez elementar-
nych. Wobec tego prawdopodobienstwo P{H } prawdziwosei hipotezy
H jest suma prawdopodobienstw prawdziwosci hipotez elementar-
nych rozeiggnieta na pole §:

4 - PH|=[f P{m1<w1<w1+dm1,w2<w2<mz—|—dw2}.
£

Wzo6r ten stanowi ogélne rozwigzanie zagadnienia postawionego
na wstepie.

3. Uproszezenie rozwiazania ogélnego. Aby zastosowaé wzory
poprzedniego rozdzialu, trzeba wiedzie¢ cos blizszego o funkejach
figurujacych po prawych stronach (1) i (2). J edli ¢hodzi o prawdopo-
dobienistwa proste, to z zalozenia, ze obie populacje sg bardzo liczne,
wynika, ze obie te funkcje malo réznia sie od dwumianowych. Jesli
pobieranie sztuk do probek odbywa sie ze zwracaniem, mamy dok-
ladnie *

wm\ _
(8) P (@y,N1,71) = (7"1) P (1—m)™ ™,

Nz g —7
(6) P (g, Mg, 75) = (,),.2) w2 (1 —my) 272

Gostogei rozkladow a priori — jeSli sa znane — sa na ogol
w kazdym przypadku inne, co uniemozliwia wyciggniecie ogélnych
wnioskéw z praytoczonych dotychezas wzorow. Przewaznie gestosei
nie sa znane, z czym sobie dajemy rade w ten sposob, ze zakladamy
rozklady réwnomierne. Wowozas funkeje , (#,) i y2(2s), wystepujace
po prawych stronach (1) i (2), sa state i ulegaja skréceniu.

Nie uzasadniamy blizej takiego postepowania, bo nagwietlil je nie-
dawno H. Steinhaus w artykule Prawdopodobiesistwo, wiarogodnoéd,
mosliwoéé?). Zauwazmy tylko, ze wzory wyprowadzone w zatozeniu

1) Zastosowania Matematyki I (1953-54), str. 149 - 172.
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-

réwnomiernego rozkladu a priori stosuja sie takze do pewnej klasy do-
Swiadezalnych rozkladéw a priori. Stwierdzono mianowicie ?), ze 186-
niejg takie rozklady, dla ktérych najlepsza aproksymaecja sg funkcje
dwumianowe. Wowezas w liezniku 1 w mianowniku prawych stron
kazdego z réwnan (1)i(2) wystepuja iloczyny funkeyj dwumianowych.
0t6z iloczyn dwéeh funkeyj dwumianowyeh moina zawsze przed-
stawié w postaci iloczynu trzeciej funkeji dwumianowe] przez pe-
wien wyraz niezalezny od frakeji sztuk wyréznionych w populacji
generalnej. Poniewaz wyraz tego rodzaju wystepuje zaréwno w licz-
niku, jak i w mianowniku prawych stron kazdego z réwnan (1) i (2),
mozna przezen skrocié, po czym otrzymuje sie wzory rownoksztaltne
z tymi, ktére powstaja przy zalozeniu réwnomiernych rozkladéow
a priovi. Z tego wynika, ze wzory sa wazne dla wymienionej klasy
empirycznych rozkladéw a priori pod warunkiem, ze symbole Ny,
¥y, My, ¥, Nie beda juz oznaczaty licznosei prébek i liczby znalezio-
nych w nich sztuk wyréznionych, ale pewne parametry uwzgled-
niajace zaréwno wyniki zbadania prébek, jak i doswiadezalnie
stwierdzone rozklady a priori.

Przy zalozeniu réwnomiernych rozkladéw a priori mozna scal-
kowaé mianowniki prawych stron (1) i (2) i przedstawié ogdlne
rozwigzanie postawionego na wstepie zagadnienia w postaci

(7) : PIH}: gf f (@1, 2,) day dos,,

gdzie f(x,,%,) oznacza gestosé rozkladu prawdopodobienstw praw-
dziwos$ei hipotez elementarnych

Ng

(8)  f(@1,%y)=(nm-+1)(n;+1) (’:j) a5t (L )™ (T
1

T
2

4. Hipoteza réznicy ujemnej. Jako najprostsze zastosowanie
wyprowadzonych wzoréw rozpatrzmy rozwigzanie nastepujacego
zagadnienia: Jakie jest prawdopodobienstwo P{w1<w2} prawdzi-
wodei hipotezy, ze frakecja pierwszej populacji generalnej jest .
mniejsza od frakeji drugiej populacji generalnej (rysunek 2)? Odpo-
wiedZ na to pytanie daje wzdr

(9) P[w1<wz]:fldlaa1 flf(:cul,mz)dmz.

?) J. Oderfeld, Statystyczny odbiér towardw klasyfikowanych wedlug
alternatywy, GUS, Warszawa 1950.
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Po prostych przeksztalceniach otrzymujemy

' S ()
(10) _ My -1 Z 7y J

Ty Ny - 2 _ oy 4-n, 41\
=0 ri+j

Tablica 1 zawiera prawdopodobiefistwa Tablica 1
P{w1<w2} obliczone dla n,=n,=40. Prawdopodobienstwa P{w,< w,}
W zasadzie nalezaloby ulozyé podobne w promillach, obliczone
tablice réwniez dla innych licznogei 2 Wzoru (10) dla my=ny= 40
probek, lepiej jest jednakze postuzyé
si¢ wzorem asymptotycznym powsbta- 7z ¥ Plw,<w,
-Jacym przy zaltozem'u, %e hcznos.m o | 1000 996 937 050
probek, pozostajac jednakowe, dgza
. . . 8 999 993 976 956
do nieskonczonosci. Kladac we wzorze . 907 035 956 17
(1())_ M="Mhy,=n Oraz mn-—>oco otray- 6 994 971 922 844
mujemy 5 087 946 868 759
s . 4 973 899 784 644
(11) P{w <w }— : 1— n+H 3 942 820 662 500
i 2 27'1+7‘+1 Ty :
i=0 2 880 692 500 338
. _ 1 | 753 500 308 180
Na zasadzie tego wzoru obliczono 0 500 247 120 058

dane tablicy 2. Wzér (11) ulatwia za- ’ 0 1 2 3
rowno obliczanie jak i korzystanie

z wynikéw weryfikacji omawianej hipotezy, poniewas uzytkujaey
ma do czynienia tylko z jedns tablica, a nie z wieloma.

] | :
.‘ Xz lub wy ! Xp lub W» ! Xp lubwy £
/ y i
W
¢ E
o .
=y as b
“ ¢
o ' ’ d

8 xq|lub Wy Xy lll_b Wy “‘)r Xy lUb‘Wf

Ol Xt || i1 1 0 1 _EJ ZM-61-1:3

Rys. 1 Rys. 2 Rys. 3
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Dokladnosé wzoru (11) jest zupelnie dobra. Mozna si¢ o tym
przekonaé np. przez poréownanie tablicy 2 z tablicag 1. W inny spo-
s0b dokladnosé wzoru (11) ilustruje tablica 3. Zawiera ona prawdo-
podobienstwa P{w,<w,} obliczone z wzoru (10) dla, ry=01i r,=2

i dla réznych licznogei probek.

Tablica 2
Prawdopodobienstwa P{ W< wz} w promillach obliczone

z wzoru (11}

7y | Plw,<w.)
15 [{1000[1000{ 999 | 998 | 994 | 987 | 974 | 953 | 924 | 885 | 837 | 779 | 715 | 646 | 573 | 500
14 [1000[1000| 999 | 996 | 990 | 979 | 961 | 933 | 895 | 846 | 788 | 721 | 650 | 575 | 500 | 427
13 {1000(1000| 998 | 994 | 985 | 968 | 942 | 905 | 857 79"7 799 | 655 | 578 : 500 | 425 | 354
12 1000 999|996 | 989 | 976 | 952 | 916 | 868 | 808 | 738 | 661 | 581 | 500 | 422 | 350 | 285
11 {1000| 998|994 | 982 | 962 | 928 | 881 { 820 | 748 | 668 | 584 500 | 419 | 345 | 279 | 221
10 (1000 997|989 | 971 | 941 | 895 | 834 | 760 | 676 | 588 | 500 | 416 339 | 271 | 212 | 163
9 099 004]981 | 954|910 | 849 773|685 | 593 | 500 | 412 : 332 | 262 | 203 | 154 | 115
8 998/ 989! 967 | 927 | 867 | 788 | 696 | 598 | 500 | 407 | 324 | 252 | 192 | 143 | 105 | 076
7 906| 980| 945 | 887 | 806 | 709 | 605 | 500 | 402 | 315 | 240 , 180 | 132 | 095 | 067 | 047
6 992/ 965/ 910|828 | 726 | 613 | 500 | 395 | 304 | 227 | 166 | 119 | 084 | 048 | 039 | 026
5 084| 938|855 | 746 | 623 | 500 | 387 | 291 | 212 I 151 (105 072|048 032 021 | 013
4 969! 8917731637 | 5001 37712741194 | 1331 090 | 059 , 038 | 024 | 015 ! 010 | 006
3 938| 812: 656 ‘500 2631254 [ 172|113 073 | 046 | 029 1 018 | 011 | 006 | 004 | 002
2 875 688|500 | 344 | 227 | 145 | 090 | 055 | 033 1 019 | 011 006 | 004 | 002 | 001 | 001
1 750! 500| 312 | 188 | 109 | 062 | 035 ; 020 | 011 | 006 | 003 002 | 001 | 000 | 00O | 000
0 500| 250|125 | 062 | 031|016 | 008 | 004 | 002 | 001 | 000 1 000 | 000 | 000 | 000 | 000

no o123 4567 |s]o]w|ufiz|18|14]15

r=0, r,=0, 0y =n; =

Tablica 3

Pla,wdopodobwnstwa P {w, <w,} obliczone z wzoru (10)

n

‘ )

10 | 40

- 100 \ 500 1 9]

P{w,<lw,} ‘ 0,9500

0,8900 ‘ 0,8795

0.,8768 ‘ 0,8753 \ 0,8750

Jak widzimy, przy zmianie liczby sztuk w prébce od 10 do
nieskonczonosei, pra.wdopodoblenstwo P{w1 <w2} zmienia siQ za-
ledwie o 1, 5 fo-
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5. Inne hipotezy. Pewnym uogdélnieniem hipotezy rozpatrzo-
nej w poprzednim rozdziale sg hipotezy, w kitérych zakladamy
nie tylko istnienie réznicy miedzy frakejami sztuk wyréznionych
dwodch populacyj generalnych, ale réwniez narzucamy tej réznicy
pewne ograniczenia. Mozemy na przyklad postawi¢ nastepujace
pytania (rysunek 3):

a. Jakie jest prawdopodobienstwo P{w1+e <'w2} prawdziwo-
$ci hipotezy, ze frakecja drugiej populacji generalnej jest wigk-
sza od frakecji pierwszej populacji generalnej o wigcej niz o ¢, gdzie
¢ jest liczba dodatnig?

b. Jakie jest prawdopodobienstwo Pfw,<<w,<<w;te} prawdzi-
wosci hipotezy, ze frakecja drugiej populacji generalnej jest wiek-
sza od frakeji pierwszej populacji generalnej o mniej niz o &?

c. Jakie jest prawdopodobienstwo Pfw,—e<w,<w,} prawdzi-
wosci hipotezy, ze frakcja drugiej populacji jest mniejsza od frakeji
pierwszej populacji generalnej o mniej niz o €?

d. Jakie jest prawdopodobienstwo P{w,<w,—e} prawdziwo-
§ci hipotezy, ze frakeja drugiej populacji generalnej jest mniejsza
od frakeji pierwszej populacji generalnej o wigcej niz o £%

Wymienione prawdopodobienstwa sa okreslone nastepujacymi
wzorami: '

(12) P{w1+3<w2==1f£dx1 fl f(@y,2;) d,,

Tyte

ry4-e

I—e
P{w1<w2<wl—!—e}:0f dey [ f(ay,@,)de,+

(13) ) .

+1f dw1ff(w1’m2)dx2y
1 Zy
P{w1—8<w2<w1}: fdwl I f@y o) da,+

(14) £ooa

‘i‘f dmloff(ml,wg)dﬁ?z,
0
; 1 Ty
(15) Plw,<w,—e}= [ dw, [ f(#,,.)dw,.

€ 0 -
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Miedzy wymienionymi czterema prawdopodobietstwami oraz
prawdopodobienistwami rozwazanymi w poprzednim rozdziale za-
chodzg nastepujace zaleznosei:

(16) P{zl;1+s<w2}+P{w1<w2<wl+s}:P{wl<w2},
(17) Pl —e<wy<w, | +Plow,<w, — e} =Plw,<wy},
(18) Plw,<w,} +Plw,<w;} =1.

Poniewaz Plw,<w,} znalezli§my poprzednio, zatem dla okresle-
nia prawdopodobienstw prawdziwodei wymienionych czterech hi-
potez wystarczy znalezé po jednym wyrazie lewych stron (16) i (17).
Przy uzyciu rozwiniecia na szereg Taylora mozemy otrzymaé z (13)

8(1-!-1

N
(19) : _ P{w1<w2<w1+s}=(n1+1)(n2+1) ZW . Aq,
B g=0

gdzie

(Q’) (”1) (”2‘"’?1)
Nyt Z A\ ) Vg —1a
1 2 1 Q-1 1 2
¢ ("'2—‘!1)!(7"1'{"”2‘}'1_9)! - ( ) (”1‘{‘”2_41)

TI+T2—’£
!

- — ”1+n2—”1—’;2 ny ! ( ! )
Z( 2 | (ny =) (g T+1—g)t \ I+ —m X

I

g—1—1
X q—l—1+7-2"%2 ?
Przy czym

sup (0,4 r,—ny) <i<Lint(g,7y), ny—r<<I<inf (ny, ¢+ 7, —n;—1).

W podobny sposéb mozna ofrzymaé z (14)

™
£+ 1

(20) P{w1—8<’wz<w1}=(n1+1)(”2+1)2 (g+1)! By,

a=0
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gdzie

~ il ]
B ny! )12(_1)(1_1 tf\ryf \ 1y —1 _

T =) (1 —g - ’ (71,1+7t2—q)

ri+ry—1

_Z(“‘l)nl+"2"l"ﬂ - Tyt ! X
(o= (ny +Hl+1—g)! \l4r,—n,

l

o g—1i—1
q—t—1+7r;—n,/’
przy czym

sup (0, ¢+r,—n,)<i<inf(q,r,), ny—r, <I<int (n,, g1 —n, —1).

Hipoteza o wainym znaczeniu prakbtyeznym jest zawarta
W nastepujagcym pytaniu (rysunek 4):

e. Jakie jest prawdopodobiefistwo Plw, —z<w,<<w,-+e} praw-
dziwosci hipotezy, ze frakcje obu populacyj réznia sie od siebie
mniej niz o ¢? OdpowiedZ na to pytanie jest okreslona wzorem

T +e

P{wl—a<wz<wl+e}——: feda:l [ fl®y,3,)do, +
0 0
(21)

1—¢ T1+e

1 1
+f dwlrf f(-”nmz)dmz‘l"li da, f f(xy, @) dov,.

£r1— & T1—¢e

Prawdopodobienstwo to jest réwne sumie prawdopodobienstw
prawdziwosei hipotez zawartych w pytaniach b i .

J i
Xo lub wy Xo lub wy 4)(2 lub wp
f ' Le 1 f
arc tgith)
arc fgh

¢ Xy|lubwy aretgay, Lubwy arclgfth) X llfiwf

¢ 1 0 / 1
’ ’ [ZH-62-4:8)

Rys. 4 Rys. 5 Rys. 6
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Hipotezy od a do e dotyecza réznicy frakeyj, jednakze w wielu
przypadkach moze nas interesowaé stosunek frakcyj. Wowezas
mozemy stawiaé¢ nastepujace trzy pytania:

f. Jakie jest prawdopodobienstwo P{wz/w1<a}, ze stosunek
frakeji drugiej populacji generainej do frakcji pierwszej populacji
generalnej jest mniejszy od pewnego a, przy czym a<1 (rysunek 5)?

g. Jakie jest prawdopodobieristwo Pfw,jw,>b}, Ze stosunek
frakcji drugiej populacji generalnej do frakeji pierwszej populacji
generalnej jest wiekszy od pewnego ¥, przy czym b>1 (rysunek 5)?

h. Jakie jest prawdopodobieristwo P{1—h<w,/w,<1+h}, Ze
stosunek frakeji drugiej populacji generalnej do frakcji pierwszej
populacji generalnej rézni sip od jednosci mniej niz o A (rysunek 6)?

Odpowiedzi na te pytania daja nastepujace wzory:

(22) P{w2/w1<a} = jdml }xlf('”l,mz)d%y

16 1
(23) P{wz/w1>b}:0f dwlbf fl@y,@,)des,
£y

D (1+h)zy
Pl1—h<w,w,<1+h}= of dz, . fh) f(zy,2,) dwy+
—h)xy

(24)

1 1

+ f dw, f J (21,%) ds.
L(1+h) (1—Ph)xy

Zwigzek pomiedzy ostatnimi prawdopodobienstwami mozna
ofrzymaé przyjmujac

(25) a=1—h,

(26) b=1-4h

i korzystajac z tozsamosei
(27) P{wa/wl<1—h}+P{1-h<wz/wi<1+h}+P{1+h<w2/w,}=1.

Rozwijajac prawe strony (23) i (24) na szeregi Taylora otrzy-
mujemy
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(28) Plw,fw,<a}=
T2 Ng+1—7F (W’Z—'_l-?)
. My 41 (7&1)2(n2j|—_1) 7 Z (1—a) k e
Ny tna+2 7/ & 7 My +he 1
e e ( i+ )
(29) P{wz/w1>b}_—_
ry ) ny+I-7 (”’2\_“1 _.7)
1 Ng-+1 (WZ)Z(HI_I—l)(i)] Z (1_ l)k k .
Ny tNy-+2 \ T2 ] b b ny+ n,+1
7 e ( ro-ki+k )

Rozwinigeie prawej strony (24) mozna latwo otrzymaé z (27),
(28) 1 (29). Dowody wzordw (19), (20), (28) i (29), jak réwniez wzo-
réow (10) i (11) z poprzedniego rozdzialu, pomijamy, poniewas sg
one zbyt diugie.

6. Mozliwosci uwogoélnien. Przedstawions metode mozna uogdl-
ni¢ w kilku kierunkach, z ktérych dwa wydaja sie godne zaznacze-
nia. Przede wszystkim mozna byloby weryfikowaé hipotezy sta-
tystyczne dotyezace liczby populacji generalnych wiekszej od dwéch.
Innym uogélnieniem bylaby weryfikacja hipotez dotyezacych dwéch
takich populacyj generalnych, w ktérych poszczegdlne sztuki rézni-
tyby si¢ od siebie nie brakiem lub posiadaniem jakiej$ wlasciwosei,
lecz wartodcig liczbowa tej wlasciwosci.
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Y. PANCK U (Bapmasa)

CPABHHBAHHE TEHEPAJIBHHIX COBOKYIIHOCTEH HA
OCHOBE TEOPEMBEBI BEHECA

PESBIOME

IIpepgnaraemas paGora comep:xuT pemeHme ciaemyiomiedt zagaum: aHH
ABE TFEHEDPANLHHIE COBOKYIHOCTH, KAHIAA U3 HKOHUX COJEPHMMT HeM3BeCTHEI
OPOLEHT BHIEMANOMAXCA HEKOTOPHM ofpasoM mTyk. Ma kampoll coBokyn-
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HOCTM BHIHEMAEM HayRady 10 o7HOHX BHOOpPKE M OTCUMTHIBAEM HAXONAMUECH
B HOX BHAEIAKINHECH NITYKH. 3a7ada 8aRI0YAETCHA B TOM, 9T00H Ha OCHOBE
Pe3yNbTATOB MCCIENOBAHMA BEOODOK IPOBEPHTH HI0OYI0 THIOTESY O B3AUMO-
OTHOLIEHAW IMPONEHTOB IITYK BHAENAIOIMHXCA B 00eMX cOBoKymHocTAx. Pa-
Gora comep:RUT oblnee pelleHHMe 3ajKauu W pasmomkenue B papx Toitmopa dopmyn
ONpeNeIAIINUX BEPOATHOCTE TUIOTE3 OTHOCHTEIBHO PASHHUIE M OTHOCHTEIBHO
COOTHOIIEHUA IPONEHTOB BHAEIANIUXCHA ITYK. JacTHHe GOPMYJIH OCHOBAHK
Ha TPepIOIGHEHUM PABHOMEPHOTO paclpefeleHHA AMPUOPHHX BepOATHOCTel.

C. RAJSKI (Warszawa)

COMPARING GENERAL POPULATIONS ON THE BASIS
OF BAYES RULE

SUMMARY

This paper contains a solution of the following problem: Two general
populations are given each containing an unknown fraction of items marked
in a certain way. Two samples are drawn at random, one from each population,
and the numbers of marked items in each sample are checked. Now the prob-
lem is how to verify on the basis of the samples any hypothesis which can
be made about the relation between fractions of marked items in both popu-
lations. The paper contains the general solution of this problem and Taylor’s
expansions of the probabilities of the hypothesis relating either to the diffe-
rence of to the quotient of the fractions of the marked items. The parti-
cular formulae are based on the assumption of a uniform distribution of the
prior probabilities.



