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РЕДАКЦИОННЫЙ КОММЕНТАРИЙ К СТАТЬЕ 
В статье рассмотрена актуальная для образовательных организаций проблематика, связанная с управлением 

жизненным циклом электронных образовательных ресурсов (ЭОР). Изложение достаточно последовательное, охват 
материала соответствует названию работы, библиографический список адекватен ее содержанию.  

Можно сделать следующие замечания. 1) В работе используются только диаграммы в нотациях UML и IDEF0, 
а изложение «привязывается» к ним. Однако целесообразность использования именно этих типов диаграмм не обосно-
вывается. Существуют ведь и другие типы диаграмм, которые потенциально  для решения рассматриваемых в работе 
задач. 2) Недостаточно внимания в статье уделено изменениям нормативных документов, определяющих условия дея-
тельности образовательных организаций – в частности постоянным корректировкам требований в Федеральных госу-
дарственных образовательных стандартах (ФГОС) высшего образования. При этом отметим, что прямые (явные) требо-
вания к номенклатуре и содержанию именно ЭОР в ФГОС не ются. 3) В работе фактически не рассматриваются вопро-
сы оценки целесообразности создания новых ЭОР на основе оценки «полноты и качества» совокупности уже суще-
ствующих разработок – причем не в масштабе конкретного вуза, а России в целом. Это отражает сложившуюся практи-
ку, когда почти каждый вуз самостоятельно разрабатывает ЭОР и поддерживает их использование – в т.ч. для обеспе-
чения процессов дистанционного 4) В статье вообще не затрагиваются вопросы «аудита качества» ЭОР, их аттестации 
независимыми экспертами. Между тем, для «учебников на бумаге», учебных пособий и пр. получение грифов учебно-
методических объединений о «допуске» к использованию в учебном процессе является важным показателем, подтвер-
ждающим их качество. 5) При характеристике жизненного цикла ЭОР стоило бы что-то сказать и о необходимых уси-
лиях по их информационному продвижению в образовательном пространстве, в т.ч. регистрации в соответствующих 
фондах. Такая регистрация, кроме того, является наиболее рациональным средством фиксации авторских прав на вы-
полненные разработки. 6) Также в рамках анализа ЖЦ ЭОР можно было бы рассмотреть вопросы обмена ими между 
вузами-разработчиками и/или о взаимном обеспечении доступа к ЭОР на серверах; об использования ЭОР (включая 
тестирующие модули) не только для обучения, но и для сертификации (аттестации) специалистов и пр. 7) Вопросы 
«оптимизации решений», а также технологий проведения такой оптимизации, в работе представлены относительно 
слабо. Для расчетов в таблице 6 по формуле «1» используются только бинарные («да-нет») оценки показателей про-
граммных средств. При переходе к количественным оценкам этих показателей (по полноте/качеству реализации соот-
ветствующих функций в программных средствах), результаты выбора по таблице 6 могут измениться. Кроме того, для 
таблицы 6 будет целесообразно оценить «устойчивость» выбора оптимального решения по отношению к величинам 
экспертных оценок показателей. 9) В статье ничего не сказано о рисках, связанных с разработкой и использованием 
ЭОР; управлением этими рисками. Между тем, приведенные в статье диаграммы обеспечивают для этого достаточно 
удобные возможности – по крайней мере, на качественном уровне. 
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Цель статьи – разработка процедур обнаружения согласованности суждений экспертов (ССЭ) в виде экс-

пертных оценок, полученных при проведении групповых экспертиз в числовых шкалах; определение вероятностных 
характеристик предложенных процедур и результатов оценивания. Объект исследования – экспертные оценки, полу-
ченные в результате проведения групповой экспертизы объектов с оцениванием их на основе использования число-
вой шкалы. Предмет исследования – оценка ССЭ. В качестве мер согласованности оценок ССЭ при использовании 
числовой шкалы оценивания применяются среднее значение, медиана, коэффициент вариации величин экспертных 
оценок. При этом корректную проверку адекватности этих показателей выполнить не удается, поскольку неизвестен 
закон распределения вероятности оценок. Причина этого – существует связь между показателями ССЭ и видом за-
кона распределения оценок. При полной ССЭ распределение вырожденное, а при его отсутствии – равномерное. В 
связи с этим предложено вместо количественной оценки ССЭ проверять факт ее наличия. Процедура сводится к 
проверке гипотезы о законе распределения экспертных оценок. Если распределение незначимо отличается от равно-
мерного, то принимается решение об отсутствии ССЭ. В противном случае считают, что мнения экспертов согласо-
ваны. При решении поставленной задачи используется аппарат комбинаторной теории размещений, теории вероят-
ностей и математической статистики. Оценки вероятностных характеристик процедур обнаружения ССЭ получены 
посредством компьютерного имитационного моделирования. Основные результаты исследования: разработаны кон-
структивные методы обнаружения ССЭ при использовании числовой шкалы оценивания; предложены процедуры 
обнаружения ССЭ относительно конкретных объектов и относительно групповой экспертизы в целом; путем ком-
пьютерного имитационного моделирования найдены оценки вероятностных характеристик процедур оценивания. 
Результаты работы могут найти применение при принятии управленческих решений, прогнозировании и долгосроч-
ном планировании в различных сферах деятельности.  
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The article aims at elaborating procedures for identifying coherence of experts’ judgments (CEJ) in the form of expert 

estimates obtained from group assessment with numerical scales, as well as defining probabilistic characteristics of the proposed 
procedures and results of their assessment. The object of the study is experts' estimates obtained from group assessment with the 
use of a numerical scale. The subject is CEJ assessment. An average value, median and variation coefficient of experts' estimates 
were used as measures of CEJ estimates with the use of a numerical scale. However, it is not possible to verify the adequacy of 
these indicators correctly since the law of probability distribution of estimates is unknown as there is a link between the degree of 
CEJ and the distribution law type.  With the complete CEJ the distribution is degenerate, and in its absence the distribution is 
flat.  In this regard, it is proposed to verify the fact of coherence presence instead of its quantitative assessment. The procedure is 
reduced to testing the hypothesis about the law of distribution of experts' estimates.  If the distribution differs insignificantly from 
the flat one, then a decision of CEJ lack is made. Otherwise, it is considered that the experts' opinions are coordinated. In order to 
solve the problem, the author used the system of combinatorial placement theory, probability theory and mathematical statistics.  
Estimates of the probability characteristics of CEJ identification procedures are obtained through computer simulation. The re-
search results include the elaboration of constructive methods of CEJ identification with the use of a numerical scale for assess-
ment; procedures of identifying CEJ in relation to specific objects and group assessment in general; estimates of the probability 
characteristics of assessment procedures through computer simulation. The results can be applied in management decision-
making, forecasting and long-term planning in different fields.  

Keywords: expert estimate, assessment scale, coherence of expert judgments (CEJ), "empty boxes" criterion, statis-
tical hypothesis, significance level, confidence probability, Pearson curves, total variation distance, computer modeling, deci-
sion-making, information technologies 

 
Введение. Экспертное оценивание объектов применяется в тех случаях, когда получить их количе-

ственные характеристики затруднительно или невозможно. При этом типично использование экспертных 
оценок в числовой форме (обычно – в баллах). Однако для того, чтобы понять, насколько этим оценкам 
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экспертов можно «доверять», важно определить степень согласованности суждений экспертов (ССЭ). При 
низком уровне ССЭ результаты экспертного оценивания могут быть поставлены под сомнение. Несмотря 
на то, что вопросы оценки ССЭ обсуждаются в ряде работ [1, 3, 8, 9, 13, 15, 16, 21 и др.], некоторые направ-
ления этой темы остаются разработанными недостаточно полно. Поэтому общей целью настоящей статьи 
является попытка обосновать целесообразность использования нового метода оценки согласованности, в 
котором вместо количественной оценки ССЭ проверяется сам факт ее наличия. 

Общая характеристика предметной области. Возрастающая сложность управления современ-
ными экономическими системами требует проведения анализа целей и задач деятельности, средств их 
достижения, оценки влияния факторов на эффективность и качество работы. Перечисленные задачи от-
носятся к классу неструктурированных и частично структурированных. Они не поддаются формализа-
ции, что приводит к необходимости применения специальных методов для их решения, к числу которых 
относятся экспертные методы.  

Экспертиза как способ получения информации традиционно используется при принятии реше-
ний. Однако научные исследования по ее теоретическому обоснованию были начаты сравнительно не-
давно, всего несколько десятилетий назад [3, 23]. Результаты этих и последующих исследований позво-
ляют сделать вывод о том, что современная теория экспертного оценивания является научным методом 
анализа сложных неформализуемых проблем [14, 15, 18, 20, 36].  

Экспертные методы непрерывно развиваются и совершенствуются. Однако, несмотря на успехи, 
достигнутые в последние годы в разработке и практическом использовании метода экспертных оценок, 
существует ряд проблем и задач, требующих дальнейших исследований и практической проверки. Одна 
из таких проблем связана с оценкой ССЭ. 

Проверка ССЭ является стандартной процедурой обработки данных, полученных методом группо-
вого экспертного оценивания [1, 19]. Для оценки ССЭ вычисляется количественная мера, характеризующая 
степень близости индивидуальных оценок экспертов. Вид меры зависит от принятой шкалы оценивания [3, 
с. 39; 20, с. 85]. При измерении в порядковой шкале в качестве показателя ССЭ используют коэффициенты 
корреляции и конкордации Кендалла [20, с. 184], медиану Кемени [20, с. 152], энтропийный коэффициент 
конкордации [3, с. 430]. Если оценка производится по числовой шкале, то применяют методы точечного и 
интервального оценивания среднего значения, медианы, коэффициента вариации [3, с. 122; 30, 31].  

Найденные в результате анализа экспертных данных показатели ССЭ являются случайными ве-
личинами, поскольку рассчитываются на основании экспертных оценок. Они зависят от многих факторов 
и содержат случайную составляющую. В связи с этим возникает проблема оценки значимости этих пока-
зателей, корректное решение которой, по-видимому, известно только для коэффициентов корреляции и 
конкордации Кендалла [11], используемых при экспертизах в порядковой шкале. При оценке значимости 
показателей ССЭ, применяемых в числовых шкалах, делается допущение о нормальности распределения 
оценок экспертов [3, с. 123]. Это допущение может быть справедливым при большом числе экспертов. 
Но в общем случае, когда нормальность оценок не доказана, его применение оправдывается лишь воз-
можностью использования классических методов расчета границ доверительных интервалов. При этом 
неизбежно возникает сомнение в обоснованности выводов, которые делаются на основании результатов, 
полученных при некорректных допущениях. На наш взгляд, общего конструктивного решения проблемы 
оценки значимости показателей ССЭ в числовой шкале1, за исключением частного случая доказанной 
нормальности распределения оценок экспертов, не существует, поскольку закон распределения оценок и 
уровень ССЭ связаны между собой. Действительно, если оценки экспертов равномерно распределены в 
пределах числовой шкалы оценивания [A,B], то однозначно можно утверждать, что суждения экспертов 
не согласованы. Полная ССЭ наступает, если оценки всех экспертов совпали. При этом распределение 
вырожденное. Следовательно, распределение зависит от степени ССЭ и изменяется в широких пределах. 
Тогда границы доверительного интервала для показателя согласованности придется находить с учетом 
конкретного вида распределения оценок экспертов (отличного от нормального), что связано с решением 
задач, до сих пор не решенных в рамках классической теории математической статистики. 

Если проблему оценки значимости показателей ССЭ не удается решить, то ее можно обойти, из-
менив постановку задачи. Как было сказано выше, вероятностное распределение оценок экспертов и 
уровень ССЭ связаны между собой. Следовательно, судить о ССЭ можно как по показателям согласо-
ванности, так и по виду закона распределения оценок. Учитывая, что при полной несогласованности 
оценки распределены по равномерному закону, то по степени «близости» распределения к равномерному 
можно судить о степени ССЭ. Именно этот подход явно или косвенно используется при построении не-
параметрических критериев согласованности, в частности коэффициента конкордации Кендалла. 

Если не учитывать степень согласованности, а говорить лишь о её наличии или отсутствии, то 
задача сводится к проверке статистической гипотезы H0 о законе распределения вероятности оценок экс-
пертов. Если принимается решение, что оценки распределены по равномерному закону, то суждения 
                                                        
1 Имеются в виду такие показатели, как среднее значение, медиана, коэффициент вариации. 
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экспертов не согласованы. При отклонении гипотезы считаем, что суждения согласованы. Результат про-
верки гипотезы H0 можно трактовать как обнаружение или не обнаружение факта наличия согласованно-
сти экспертных оценок или коротко – обнаружение согласованности экспертизы. 

Поэтому конкретной целью настоящей работы является разработка процедур обнаружения ССЭ 
(экспертных оценок), полученных при проведении групповых экспертиз в числовых шкалах; оценка веро-
ятностных характеристик предложенных процедур и получаемых при их применении результатов. Дости-
жение поставленной цели позволит повысить достоверность оценки ССЭ и сократить затраты времени на 
исследования, поскольку если ССЭ не обнаружена на заданном уровне значимости, то и последующий ана-
лиз степени согласованности не имеет смысла. 

Как следует из цели исследования, основной задачей данной работы является разработка проце-
дуры проверки статистической гипотезы о равномерности распределения оценок экспертов. Арсенал 
критериев, применяемых при решении этой задачи, достаточно велик. Различают критерии «специаль-
ные», непараметрические и энтропийные [13]. Специальные критерии, «приспособленные» для проверки 
именно гипотезы о равномерном распределении. К ним относятся критерии Шермана, Кимбелла, Мора-
на, Ченга – Спиринга и др. В классе непараметрических критериев чаще всего используют критерии 
Колмлгорова и Крамера – Мизеса – Смирнова (омега-квадрат). [4, 13, 17, 21, 29. 35]. Статистики указан-
ных критериев распределены по законам, существенно зависящим от объема выборки и аппроксимиру-
ются «стандартными» распределениями при достаточно жестких ограничениях1. В настоящей работе 
предложено проверять гипотезу о равномерном распределении по комбинаторному критерию «пустых 
ящиков», который отличается простотой и наглядностью [12]. Кроме того, статистика критерия доста-
точно точно аппроксимируется нормальным распределением уже при малых объемах выборки, что поз-
воляет применять классические методы проверки статистических гипотез. В соответствии с этим крите-
рием, для проверки гипотезы H0 о том, что выборка, состоящая из n независимых величин x1, x2,…,xn, 
извлечена из генеральной совокупности с равномерным распределением, разбивают интервал наблюде-
ния [A,B] на N полуинтервалов (zk–1, zk–1 + Δ], k = 1, 2, …, N, z0 = A, Δ = (B–A) / N и подсчитывают число ξ 
полуинтервалов, не содержащих ни одного элемента выборки x1, x2, …, xN. Гипотеза H0 принимается, если 
статистика ξ ≤ cα и отклоняется, если ξ > cα. Постоянная cα выбирается из условия, что вероятность 
ошибки первого рода, т. е. вероятность отклонить верную гипотезу H0, равна заданному значению α2. 

Постановка задачи. Пусть Xj,i – численная оценка свойств j-го объекта, данная i-м экспертом, 
принадлежит интервалу [A,B]j, j = 1, 2, …, K, i = 1, 2, …, N. Будем считать, что оценки экспертов j-го объ-
екта взаимно независимы, и каждый эксперт предъявляет оценку каждого объекта. 

Проверку гипотезы о ССЭ можно выполнить по оценкам конкретного объекта или по оценкам 
всех объектов в совокупности. В первом случае решение сводится к проверке статистических гипотез  

),()(: 00 xFxFjj  , 

1 0: ( ) ( ), , 1,2, ,j jF x F x j K     ,  

где Fj(x) – функция распределения вероятности экспертных оценок j-го объекта; F0(x) – функция равно-
мерного распределения вероятности; α – уровень значимости. В результате получим K решений, индика-
торы которых обозначим  

0
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Каждое решение подтверждает (hj = 0) или отклоняет (hj = 1) допущение о ССЭ при оценке 
свойств j-го объекта.  

Вторую задачу можно решить путем объединение индивидуальных решений hj или посредством 
объединение экспертных оценок Xj, i, принадлежащих индивидуальным интервалам [A,B]j, j = 1, 2, …, K, в 
общем интервале [A,B] и проверки гипотезы H0: F(x) = F0(x),α, где F(x) – функция распределения объеди-
ненных оценок экспертов. 

Обнаружение согласованности результатов экспертизы j-го объекта. Рассмотрим процедуру 
проверки согласованности экспертизы свойств j -го объекта. Результаты таких проверок будем называть 
индивидуальными решениями. 

                                                        
1 Статистики критерия Колмогорова при объеме выборки n>20 с достаточной для практики точностью можно ап-
проксимировать распределением 2  с двумя степенями свободы или распределением Колмогорова [4, с. 80]. Для 
статистики 2n существует предельное распределение при n   [4, с. 83]. 
2 Здесь, в отличие от [12, с. 9], приведена упрощенная формулировка процедуры проверки гипотезы по критерию 
«пустых ящиков», адаптированная к проверке гипотезы о равномерном распределении. 
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Для обеспечения общности дальнейших рассуждений преобразуем экспертные оценки Xj,i произ-
вольной метрической числовой шкалы оценивания в интервале [A,B] к интервалу [0,1], применив к оцен-
кам Xj,i, линейное преобразование: xj, i = (Xj, i – A) / (B–A). 

Разобьем интервал [0,1] на N полуинтервалов равной длины точками zk = k∙Δ, k = 1, 2, …, N, z0 = 0,  
Δ = 1 / N. Тогда вероятность Ρ[zk–1 < x ≤ zk] = F0(zk) – F0(zk–1) = 1 / N, где 
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– функция равномерного распределения вероятности случайной величины. 
Для проверки гипотезы Η0j необходимо рассчитать вероятность pj,k распределения статистики ξj, 

равной числу полуинтервалов (zk-1,zk], в которые не попала ни одна из экспертных оценок j-го объекта.  
В [12, с. 10] доказано, что эта вероятность равна: 
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Учитывая, что все N экспертов оценивают каждый объект, распределение (1) не зависит от но-
мера объекта и pj,k = pk. 

Проверка гипотезы Η0 сводится к сравнению статистики ξj* с ее критическим значением cα. 
Здесь ξj* – число пустых полуинтервалов [zk–1, zk], k = 1, 2, …, N, не содержащих оценок xj,i j-го объекта,  
а cα – критическое значение статистики ξ на уровне значимости α: 
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где 
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0
 – функция распределения вероятности случайной величины ξ, if(cond,x,y) – логическая 

функция, которая равна x, если истинно логическое условие cond (не равно нулю), иначе равна y. 
В таблице 1 приведены критические значения cα, рассчитанные по формуле (2). 
 

Таблица 1 – Критические значения статистики ξ 
Уровень  

значимости α 
Количество экспертов N 

3 4 5 6 7 8 9 10 11 12 13 14 15 16 17 18 19 20 
0,1 1 1 1 2 2 3 3 4 4 5 5 5 6 6 7 7 8 8 

0,05 1 1 2 2 3 3 4 4 5 5 5 6 6 7 7 8 8 8 
0,01 1 2 2 3 3 4 4 5 5 6 6 7 7 8 8 8 9 9 

 
Если ξj* ≤ cα, то принимается гипотеза Η0j. При ξj* > cα гипотеза Η0j отклоняется. Это означает, 

что генеральная совокупность случайных величин, из которой извлечена выборка Vj = {xj, i, I = 1, 2, …, N}, 
распределена по закону, значимо отличающемуся от равномерного и суждения экспертов относительно 
свойств j-го объекта согласованы. 

Индивидуальные решения равны индикаторам решений, принятых при проверке гипотез Η0j от-
носительно j-го объекта: 

0,
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h j K
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 ,                                                        (3) 

Вследствие дискретности статистики ξ, вероятность ошибки первого рода P1(α) = Ρ[ξ > cα|Η0 вер-
на] может существенно превышать уровень значимости α, в соответствии с которым рассчитывается по-
стоянная cα. Это означает, что велика вероятность ошибочно принять решение о согласованности экспер-
тизы, когда на самом деле суждения экспертов несогласованны. Приемлемые по надежности индивиду-
альные решения (3) можно получить лишь при достаточно большом числе N экспертов и (или) малой 
вероятности α (рис. 1). При этом следует иметь в виду, что при уменьшении α растет вероятность откло-
нения альтернативной гипотезы Η1 – правильного решения о наличии согласованности.  

Большое число экспертов обычно встречается при оценке согласованности суждений респонден-
тов в социологических исследованиях. Именно для подобных исследований и можно рекомендовать ис-
пользование индивидуальных решений. 
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Рисунок 1 – Зависимость вероятности ошибки первого рода от числа N экспертов при различных значениях уровня 
значимости α 

 
Аппроксимация вероятностного распределения pk. Точная формула (1) распределения стати-

стики ξ неудобна для расчетов вероятности pk при больших N. Возникают трудности и при нахождении 
квантиля cα путем решения уравнения Fk=α. Задача упростится, если удастся аппроксимировать распре-
деление pk каким-либо стандартным непрерывным распределением. В настоящей работе исследуется 
аппроксимация кривыми Пирсона, универсальные свойства которых хорошо известны [16, 22]. Для под-
бора аппроксимирующей кривой необходимо найти моменты статистики ξ и по ним рассчитать коэффи-
циенты Пирсона β1, β2 [7]. 

Расчетные формулы для математического ожидания m и дисперсии μ2 известны [12, с 12]: 
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Центральные моменты третьего и четвертого порядка найдем численно: 
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Коэффициенты Пирсона рассчитываются по формулам: 
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Для качественной оценки близости распределения pk к нормальному, найдем в системе коорди-
нат коэффициентов Пирсона расстояние от точки с координатами (β1, β2) до точки (0, 3), соответствую-
щей нормальному распределению [7] 

2
2

2
1 )3( R .                                                           (11) 

Результаты численных расчетов по формулам (8…11) приведены на рисунке 2. 
На основании анализа результатов расчета можно сделать следующие выводы: 
1) при всех значениях N, при которых проводились расчеты, «каппа» Пирсона отрицательна  

κ(N) < 0, следовательно, распределение pk можно аппроксимировать кривой Пирсона типа I; 
2) коэффициент β1(N) близок к нулю, а коэффициент β2(N) не слишком сильно отличается от 3, 

что говорит о возможности аппроксимации нормальным распределением; 
3) с ростом N вывод 2) находит все большее подтверждение, расстояние R(N) убывает и стре-

мится к 0, что совпадает с утверждением об асимптотической нормальности распределения pk [12, с. 32]. 
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Рисунок 2 – Зависимость параметров кривых Пирсона от количества полуинтервалов N: а) β1(N), б) β2(N), в) κ(N), г) R(N)  

 

Аппроксимация нормальным распределением имеет существенные преимущества по сравнению 
распределением Пирсона – в частности, благодаря свойству инвариантности относительно линейных 
преобразований, которое будет нами использовано в дальнейшем. 

Для оценки точности аппроксимации распределения pk нормальным законом рассчитаем рассто-
яние полной вариации σ в вероятностном пространстве (σ-метрику) [10, с. 33]. Значения σ ограничены 
интервалом [0; 1]. При σ = 0 ошибки аппроксимации нет, а при σ = 1 между случайными величинами су-
ществует предельно возможное различие. По величине σ можно судить насколько сильно распределения 
случайных величин X и Y отличаются между собой по сравнению с предельно возможным случаем. 

Расстояние полной вариации задается соотношением: 

  ))()((
2
1),( yFxFdYX YX , 

где FX, FY – функции распределения вероятностей случайных величин X и Y соответственно. 
В нашем случае  
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fN(x) – плотность распределения вероятности нормальной случайной величины; m – математическое 
ожидание и дисперсия μ2 рассчитываются по формулам (4) и (5) соответственно. 
 

 
 

Рисунок 3. Зависимость погрешности аппроксимации σ от N и графики распределений вероятностей pk, fN(x):  
а) σ(N); б) N= 3, σ = 0,024; в) N = 5, σ = 0,014; г) N = 10, σ = 7,611∙10–3 

 

Расчеты показывают, что даже при N=3 погрешность аппроксимации невелика и равна σ = 0,024 
(или 2,4 %). С ростом N ошибка аппроксимации убывает. Графики на рисунке 3 наглядно иллюстрируют 
хорошее совпадение вероятностей pk и значений плотности fN(x) в точках x = k. Таким образом, распре-
деление pk с достаточной для практики точностью можно аппроксимировать нормальным законом fN(x). 

Обнаружение согласованности результатов экспертизы для совокупности объектов. Ком-
плексную проверку ССЭ можно выполнить одним из трех вариантов. 1) По индивидуальным решениям 
hj. 2) По индивидуальным статистикам ξj*. 3) По экспертным оценкам Xj,i, объединенным в одном интер-
вале. Рассмотрим эти методы подробнее. 

Обнаружение ССЭ по индивидуальным решениям hj. Сумма индивидуальных решений 


)( j

jhh  равна числу объектов, суждения экспертов о свойствах которых оказались несогласованными 

(приняты нулевые гипотезы). Тогда g= K – h – количество согласованных решений и p* = g / K – оценка 
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вероятности принятия согласованной оценки. В силу сделанного ранее допущения о взаимной независи-
мости решений hj, можно считать, что число g распределено по биномиальному закону с параметрами p, 
K. Тогда границы доверительного интервала генеральной вероятности p равны [6, с. 332]: 
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где u1–α / 2 – квантиль нормального распределения, α уровень значимости. 
В соответствии с принципом большинства, решение о ССЭ по всем объектам принимается, если 

генеральная вероятность p > 0,5, то есть для нижней границы доверительной области выполняется нера-
венство p1 > 0,5. Вероятность p1 зависит от оценки p* и числа объектов K. Численно решив уравнение 
p1(p*, K) = 0,5, найдем корни p0 и K0. Решение о согласованности принимается, если p* > p0(K) (рис. 4 г). 

 

 
 

Рисунок 4 – Границы доверительной области для генеральной вероятности p (а, б, в) при α=0,05 и зависимость  
критической вероятности p0 от числа K объектов (г) 

 
Минимальное число K0 объектов, при котором принимается решение о согласованности, зависит 

от вероятности p* (рис. 4). Так, при p* = 0,6 K0 = 96, а при p* = 0,7 K0 = 24. Даже при p* = 1 K должно 
быть не меньше K0 = 4. Количество объектов, подвергающихся экспертизе, обычно сравнительно невели-
ко, что ограничивает возможность применения данного метода. 

Обнаружение согласованности по индивидуальным статистикам ξj. Введем новую стати-

стику 
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 , где ξj как и прежде равно числу полуинтервалов (zk–1, zk], k = 1, 2, …, N, не содержа-

щих экспертных оценок xj,i j-го объекта. Выше было показано, что вероятностное распределение стати-
стик ξj можно считать нормальным. Полагая, что распределение индивидуальных решений не зависит от 
номера j объекта, получим, что статистика ζ распределена по нормальному закону  
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где m и μ2 по-прежнему рассчитываются по формулам (4) и (5) соответственно. 
Решение о согласованности принимается по результатам проверки статистической гипотезы Η0 о ра-

венстве генерального среднего m0 гипотетическому значению m при известной генеральной дисперсии μ2 / K: 
Η0 : m0 = m, α, ,                                                                  (16) 

здесь m – математическое ожидание (4) статистики ξ, α – уровень значимости. 
Если гипотеза Η0 (16) не отклоняется, то принимается решение о несогласованности суждений 

экспертов. Согласованность считают обнаруженной, если гипотеза Η0 отклонена. Гипотеза проверяется 
по одностороннему критерию и не отклоняется, если uрасч ≤ u1–α. Здесь u1–α – квантиль нормального рас-
пределения; uрасч – расчетное отклонение, распределенное по нормальному закону и равное 

Kmu расч
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 , ξj* – фактическое (наблюдаемое) значение статистики ξ относительно j-го объекта. 

Вероятность ошибки первого рода, как и в случае индивидуальных оценок, вследствие дискретности 
статистики ζ может отличаться от α. Но это отличие существенно меньше (ср. рис. 1 и рис. 5). Вероятность 
слабо зависит от N и достаточно хорошо совпадает с теоретическими значениями уже при K = 5 (рис. 6). 
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Рисунок 5 – Зависимость вероятности ошибки первого рода от числа N экспертов при различных значениях уровня 
значимости α и количестве объектов K = 3 

 

 
 

Рисунок 6 – Зависимость вероятности ошибки первого рода от числа N экспертов при различных значениях уровня 
значимости α и количестве объектов K = 5 

 
Обнаружение согласованности по объединенным экспертным оценкам. Объединение экс-

пертных оценок состоит в преобразовании матрицы оценок Χ={xj, i}, j = 1, 2, …, K, i = 1, 2, …, N, в вектор 
Z = [z1, z2,…,zn,…,zQ], zn(j, i) = xj, i. Индексы n элементов zn вектора Z связаны с индексами элементов xj, i 
исходной матрицы Χ соотношением n(j, i) = j + (i – 1)∙K, n = 1, 2, …, Q, Q = K∙N. 

В результате получаем, что совокупность K объектов рассматривается как один объект, а экви-
валентное число экспертов равно.Q В этом случае применима процедура (3) проверки гипотезы о согла-
сованности относительно эквивалентного объекта. 

Имитационная модель. В настоящей работе все численные расчеты выполнялись в программе 
MathСad. В этой же среде была реализована имитационная модель, посредством которой найдены вероят-
ностные характеристики процедур обнаружения согласованности экспертиз. Модель имитирует формиро-
вание оценок экспертов, распределенных по равномерному и нормальному законам. По выборке равномер-
но распределенных чисел проверялась работоспособность предложенных процедур и оценивалась вероят-
ность P ошибки первого рода. Случайные величины с нормальным распределением имитировали ситуацию 
согласованной экспертизы. Оценивалась вероятность D обнаружения согласованности. 

Рассмотрим подробней основные процедуры, реализованные в модели. 
Условные обозначения параметров модели: 
I – объем выборки; 
N – число экспертов; 
K – число объектов; 
μ – математическое ожидание нормальной случайной величины; 
s – среднеквадратическое отклонение нормальной случайной величины; 
α – уровень значимости. 
Формирование массивов экспертных оценок: 
x<i>=rnorm(N,μ<s) – матрица случайных чисел размера NxK∙I с нормальным распределением; 

функция rnorm()возвращает вектор из N случайных чисел, имеющих нормальное распределение со сред-
ним μ и среднеквадратическим отклонением s; i=0,1,…,K∙I-1. 

y<i>=runif(N,0,1) – матрица случайных чисел размера NxK I с равномерным распределением; 
функция runif() возвращает вектор из N случайных чисел, распределенных в интервале [0,1]. 

Элементом выборки является матрица случайных чисел размеромNxK. 
Границы интервалов и подсчет пустых полуинтервалов: 
Δ = 1 / N, zn = Δ(n + 1) – границы интервалов, n = 0, 1, …, N–1. 
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vn, i = yn, i при имитации несогласованных и vn,i=xn,i согласованных оценок. 
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inii NdifNdif  – количество пустых полуинтервалов. Вектор стати-

стик ξ = (ξi), i = 0, 1, …, K∙I – 1.  
Критические значения и индикаторы решений: 
Критические значения cα рассчитываются по формуле (2). А индикаторы решений находим из 

выражения (3). Вектор решений h = (hi), i = 0, 1, …, K∙I–1. 
Результаты компьютерного моделирования. Моделирование проводилось с целью оценки ве-

роятностных характеристик процедур обнаружения согласованности экспертиз. Во всех случаях объем 
выборки I принимался равным 104. 

Характеристики обнаружения согласованности по индивидуальным решениям hj. Решение о 
согласованности принимается по величине относительной частоты обнаружения согласованности при 
экспертизе K объектов 
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Затем по формуле (14) рассчитывается нижняя граница p1 доверительного интервала генераль-
ной вероятности, и полученное значение сравнивается с критической вероятностью 0,5. Рассчитывается 
вероятность  

( )

1 ( 0,5;1;0)i
i

P if p
I

  . 

Вероятность P интерпретируется следующим образом: 
 если имитируются экспертные оценки с равномерным распределением (v=y) , то это вероят-

ность ошибки первого рода: P = P1; 
 если экспертные оценки распределены по нормальному закону (v = x), то это вероятность пра-

вильного обнаружения согласованности: P = D. 
Результаты моделирования подтвердили предварительные выводы: приемлемые для практики 

значения вероятности D можно получить лишь при большом числе объектов и (или) большом уровне 
значимости α. 

Характеристики обнаружения согласованности по индивидуальным статистикам ξ. Реше-
ние об обнаружении согласованности принимается по результатам проверки гипотезы (17) относительно 
среднего значения статистики ζ, оценка которого равна: 
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Расчетное отклонение согласно (16) равно 

2

i
i
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, 

где m и μ2 – математическое ожидание и дисперсия статистики ξ, рассчитываются по формулам (4) и (5) 
соответственно. 

По индикаторам h1i = if(ui* > u1–α / 2,0,1) результатов проверки гипотезы (15) вычисляется вероят-
ность  

( )

11 1i
i

P h
I

   . 

При v = x (оценки экспертов распределены по нормальному закону) P = D – вероятность пра-
вильного обнаружения согласованности. Если v = y, то P = P1 – вероятность ошибки первого рода. 

Результаты оценки вероятности P1 приведены на рисунках 5 и 6. Эти вероятности примерно рав-
ны теоретическим значениям, равным уровням значимости α, поэтому детально не анализировались.  

Вероятность D рассчитывалась при двух значениях среднеквадратического отклонения s оценок 
экспертов: s = 1/6 и s = 1/7. Это позволило косвенно оценить чувствительность метода. Очевидно, чем 
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меньше s, тем выше степень согласованности оценок и тем больше должна быть вероятность D, в чем 
легко убедится, попарно сравнив рисунки 7 а), б), в) с рисунками 7 г), д), е). Отметим, что нерегулярный 
характер кривых на рисунке 7 обусловлен дискретностью статистик ξ и ζ. 

 

 
 

Рисунок 7 – Зависимость вероятности D от числа K объектов при различном числе N экспертов, s и α 
 
Характеристики обнаружения согласованности по объединенным экспертным оценкам. В 

этом случае моделируется ситуация, когда Q экспертов, число которых равно N∙K, оценивают свойства 
одного объекта, то есть реализуется индивидуальное оценивание. Вероятности D и P1, как и прежде, яв-
ляются частными случаями вероятности P 


)(

11
i

ih
I

P , 

где hi = if(ξi > cα,0,1), а статистики ξ рассчитывают отдельно для нормально (v = x) и равномерно (v = y) 
распределенных экспертных оценок. 

При индивидуальном оценивании велика вероятность ошибки первого рода (см. рис 1). Вероят-
ность пропуска факта согласованности тоже может оказаться значительной. Поэтому следует учитывать 
суммарную ошибку, вероятность которой в соответствии с критерием идеального наблюдателя равна  

E= P1 + (1 – D). 

 
 

Рисунок 8 – Зависимость вероятностей D и E от числа Q экспертов при различных s и α 
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Вероятностные характеристики, приемлемые для практики, получаются уже при Q > 30…40. Эти 
условия не слишком обременительны. Действительно, Q = 40, когда, например, четыре эксперта оцени-
вают свойства десяти объектов. 

Пример расчета. Рассмотрим порядок расчета на конкретном примере. В качестве экспертных 
оценок используем данные о результатах аттестации студентов одной из учебных групп. Аттестация 
проводилась по балльной шкале. В соответствии с принятой в учебном заведении системой для каждой 
n-й дисциплины установлен свой диапазон шкалы оценивания [0; Ln]. Поэтому для обеспечения равной 
весовой значимости дисциплин, оценки bi ,n i-го студента по n-й дисциплине необходимо нормировать:  
xi, n = bi, n / Ln, I = 1, 2,…, K, n = 1, 2, …, N. Нормированные оценки приведены в таблице, размещенной в 
Интернете как дополнительный материал  (http://hi-tech.asu.edu.ru/files/other/pdf_001.pdf). Отдельные 
фрагменты этой таблицы представлены в таблице 2. Данные содержат оценки K = 34 студентов по N = 10 
дисциплинам. Диапазон шкалы оценивания [A = 50; B = 100]1. Будем рассматривать i-го студента как i-
объект Сi, а n-ю дисциплину Дn как n-го эксперта Эn. Строго говоря, представление «дисциплины» в 
качестве «эксперта» не совсем корректно, поскольку результаты оценивания зависят не только от мнения 
преподавателя (эксперта), но и от многих других факторов – сложности дисциплины, качества препода-
вания, личных взаимоотношений студент – преподаватель и пр. Но для иллюстрации порядка расчета это 
не существенно. 

Предварительные вычисления. Прежде всего, определим границы полуинтервалов. Для этого 
найдем шаг ( ) / 5B A N     и рассчитаем границы 0z A , 0nz z n   , 1,2, ,n N  . Числен-
ные значения приведены в заголовке таблицы 3. Из таблицы 1 находим критическое значение сα стати-
стики ξ,. При N = 10 и α = 0,05 сα = 4. Это означает, что решение об отсутствии ССЭ (hi = 1) принимается, 
если ξi   4. 

 
Таблица 2 – Нормированные оценки знаний студентов 

Объекты Эксперты, Эn 
Э1 Э2 Э3 Э4 Э5 Э6 Э7 Э8 Э9 Э10 

С1 52,00 69,50 87,50 50,00 85,00 84,67 75,00 69,33 100,00 70,00 
С2 88,00 76,00 100,00 89,33 85,00 71,33 92,00 70,00 93,33 96,67 
С3 80,00 70,00 85,00 70,00 95,00 73,33 92,00 76,67 93,33 96,67 
… … … … … … … … … … … 
С9 80,00 50,00 69,00 50,00 90,00 56,00 51,00 70,00 50,00 69,33 
С10 96,00 97,50 97,50 89,33 90,00 91,33 95,00 90,00 93,33 100,00 
… … … … … … … … … … … 

 
Обнаружение согласованности результатов экспертизы i-го объекта. Процедура сводится к 

вычислению статистик ξi и индикаторов hi. Рассмотрим три варианта расчета количества пустых интер-
валов: «ручным» методом, без применения вспомогательных вычислительных средств; с использованием 
возможностей программы MS Excel; в программе MathCad. 

«Ручной» метод. Просматривая последовательно оценки каждого объекта, размещаем их в соот-
ветствующих интервалах. При этом можно записывать не численные значения, а «имена» экспертов, 
оценки которых попали в интервал. Так в интервал [50…55] относительно объекта С1 попали оценки 
экспертов Э1 и Э4 (см. табл. 3). Выполнив эту достаточно утомительную процедуру для всех объектов и 
всех интервалов, находим количество ξi пустых полуинтервалов и определяем значения индикаторов hi. 

 
Таблица 3 – Результаты «ручного» заполнения полуинтервалов 

Объекты Границы полуинтервалов ξi hi [50…55] (55…60](60…65] (65…70] (70…75](75…80] (80…85] (85…90] (90…95] (95…100]
С1 Э1, Э4   Э2, Э8, Э10 Э7  Э5, Э6 Э3  Э9 4 1 
С2    Э8 Э6 Э2 Э5 Э1, Э4 Э7, Э9 Э3, Э10 3 1 
С3    Э2 Э4, Э6 Э1, Э8 Э3  Э5, Э7, Э9 Э10 4 1 
… … … … … … … … … … … …  

С9 
Э2, Э4, 
Э7, Э9 Э6  Э3, Э8, Э10  Э1   Э5  5 0 

С10        Э4, Э5, Э8Э6, Э7, Э9
Э1, Э2, 
Э3, Э10 7 0 

… … … … … … … … … … … …  

                                                        
1 В таблице (http://hi-tech.asu.edu.ru/files/other/pdf_001.pdf) приведены результаты с учетом пересдач, т. е. нет неудо-
влетворительных оценок. 
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Заполнение полуинтервалов в таблице Excel. Процедура существенно упрощается благодаря 
применению функции СЧЕТЕСЛИ (диапазон; критерий). Эта функция подсчитывает количество ячеек, 
содержащих числа, удовлетворяющих условию. Пример ее использования приведен на рисунке 9. 

 

 
 

Рисунок 9 – Подсчет числа пустых полуинтервалов в программе Excel 
 
Расчеты в MathCad. Возможности программы значительно шире, чем MS Excel. Все расчеты легко 

автоматизировать. Листинг расчета количества пустых интервалов ξ и индикаторов h приведен на рисунке 10. 
 

 
 

Рисунок 10 – Программа расчета показателей ССЭ при индивидуальной экспертизе 
 
Результаты обнаружения индивидуальной ССЭ для всех объектов приведены в таблице, разме-

щенной в Интернете в качестве дополнительного материала (http://hi-tech.asu.edu.ru/files/other/pdf_001.pdf).  
Обнаружение ССЭ групповой экспертизы. Обнаружение по индивидуальным индикаторам hj. 

Частота согласованных индивидуальны решений равна (см. рис. 10) 1 / 1 13 / 34 0,618p h K      . 
Нижняя граница доверительного интервала, рассчитанная по формуле (14) при уровне значимости α = 0,05 
и объеме выборки K = 34 равна 0,275. Эта вероятность меньше 0,5, следовательно, для принятия решения 
о ССЭ недостаточно информации.  

Обнаружение по индивидуальным статистикам ξi. Статистика 
( )

1 164 / 34 4,824i
iK

     . 

Математическое ожидание числа пустых интервалов (4) m1 = 3,487, а дисперсия (5) μ2 = 0,993. Расчетное 

отклонение (17) равно 4,824 3,487 34 7,823
0,993расчu 

  . Критическое значение 1 /2 1,96u    при α = 0,05. 

Расчетное отклонение больше критического. Гипотеза о равномерном распределении экспертных оценок 
отклоняется. Следовательно, суждения экспертов согласованы. При этом достигнутый уровень значимо-
сти (p-value) равен 2,665 10–15 [28]. 

Обнаружение по объединенным экспертным оценкам. В результате объединения матрица оценок 
преобразуется в вектор, размерность которого равна Q = KN = 340. При этом число полуинтервалов так-
же рано Q. Ясно, что при таком большом числе интервалов подсчет пустых полуинтервалов «ручным» 
методом и средствами Excel становится малопродуктивным. Однако в программе MathCad решение 
находится достаточно просто (см. рис. 11). Расчетное отклонение больше критического, гипотеза о рав-
номерном распределении оценок отклоняется. Принимается решение «суждения экспертов согласова-
ны». 
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Рисунок 11 – Программа расчета показателей ССЭ при групповой экспертизе 
 
Обсуждение результатов. 1. Примером расчета подтверждена реализуемость предложенных 

процедур обнаружения ССЭ.  
2. Методика расчета позволяет оценить адекватность полученных результатов на заданном или 

достигнутом уровне значимости. 
Оценивая итоги анализа конкретных данных, приведенных в качестве дополнительного матери-

ала (http://hi-tech.asu.edu.ru/files/other/pdf_001.pdf), следует отметить, что согласованность групповой 
экспертизы подтверждена на очень высоком уровне значимости. В достоверности этого вывода легко 
убедиться, сравнив гистограмму распределения числа оценок по интервалам с плотностью равномерного 
распределения (рис. 12а). Отличие распределения оценок от равномерного еще наглядней подтверждает-
ся сравнением кумулятивной кривой и функции распределения равномерного закона (рис. 12б). 

 

 
 

Рисунок 12 – Распределение числа оценок экспертов по интервалам; а) 1– гистограмма, 2– плотность 
распределения; б) 1– кумулятивная кривая, 2 – функция распределения 

 
Для сравнения полученных результатов с традиционными по данным из приложенной таблицы 

(http://hi-tech.asu.edu.ru/files/other/pdf_001.pdf) был рассчитан коэффициент конкордации Кендалла. Он 
оказался равным W = 0,476 при расчетном отклонении 2 156,974расч   и критическом значении 

2 47,4кр   на уровне значимости α=0,05. Принято считать, что суждения экспертов согласованы, если  
W > 0,5. Следовательно, экспертные оценки по данным из приложенной таблицы (http://hi-tech.asu.edu.ru/ 
files/other/pdf_001.pdf) не согласованы. Это противоречит сделанным ранее выводам. Расхождение объяс-
няется, на наш взгляд, тем, что при расчете коэффициента конкордации числовые оценки преобразуются в 
ранги. Это приводит к потере информации, и, следовательно, к снижению достоверности и точности ре-
зультата. Кроме того, критерий W > 0,5 не имеет какого-либо серьезного статистического обоснования. 
Смысловая интерпретация коэффициента W достаточно произвольна, что затрудняет принятие решения. 
Предложенный автором подход исключает неопределенность, поскольку по результатам исследования 
принимается одно из конкретных решений: суждения экспертов согласованы или не согласованы. 

Заключение. Научная новизна исследования состоит в предложении вместо количественной 
оценки степени ССЭ использовать альтернативную оценку, состоящую в обнаружении факта согласо-
ванности путем проверки статистической гипотезы о вероятностном распределении экспертных оценок. 
Эту гипотезу предложено проверять по комбинаторному критерию «пустых ящиков». В свою очередь, 
это дает возможность найти корректные, строго обоснованные вероятностные характеристики процедур 
обнаружения согласованности.  
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Основными результатами проведенного исследования являются разработанные конструктивные 
методы обнаружения ССЭ при использовании числовой шкалы оценивания. Предложены процедуры 
обнаружения ССЭ относительно конкретных объектов (индивидуальная согласованность) и относитель-
но групповой экспертизы в целом. Путем компьютерного имитационного моделирования найдены оцен-
ки вероятностных характеристик процедур.  

Результаты работы ориентированы на использование при решении широкого круга задач, когда 
применяется неформализуемая информация, полученная в результате экспертного оценивания. Такие 
ситуации возникают при прогнозировании и долгосрочном планировании в различных сферах деятель-
ности: экономики и финансов [1, 3, 8, 9, 14, 15, 25], социологии [24, 27], экологии [32, 33], архитектуре 
[34], медицине [5], международных отношений и многих других. 

Применение предложенных методов позволит сократить затраты времени на исследования, по-
скольку если ССЭ не обнаружена на заданном уровне значимости, то и последующий анализ степени 
согласованности не имеет смысла. В случае обнаружения согласованности на заданном уровне значимо-
сти анализ может быть продолжен с применением других известных методов [18]. 
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РЕДАКЦИОННЫЙ КОММЕНТАРИЙ К СТАТЬЕ 
Задачи экспертного оценивания различных объектов (в т.ч. и возможных вариантов управленческих, техни-

ческих и иных видов решений) используется очень широко: прежде всего, в тех случаях, когда эти объекты нельзя 
оценить по совокупности измеримых параметров на основе некоторых интегральных критериев. 

При этом важно определить, насколько согласованы мнения экспертов. Если эти мнения сильно различают-
ся, то усредненные (в т.ч. и с применением экспертных коэффициентов) результаты оценивания использовать не 
целесообразно, т.к. они вряд ли являются показательными. При плохой согласованности мнений экспертов типич-
ными решениями специалистов, организующих экспертное оценивание, обычно являются следующие. (1) Исключе-
ние из числа экспертов тех лиц, мнения которых резко отличаются от остальных – если этих лиц немного. (2) Фор-
мирование экспертной группы заново и повторное проведение экспертного оценивания. 

Основная идея данной статьи является оригинальной, методы достижения поставленной цели используются 
классические. Изложение носит достаточно подробный характер. Использование математического аппарата и про-
граммных средств представлено исчерпывающе. 

Теоретическая часть работы дополнена конкретным примером. Расчеты по нему доведены до получения 
итоговых результатов.  

По статье в целом можно сделать следующие замечания. 1) Большое количество источников в списке лите-
ратуры типа книг, причем некоторые из них имеют достаточно давние года издания. 2) В работе вообще не рассмат-
риваются функциональные возможности программных пакетов, предназначенных для поддержки принятия решений 
(в т.ч. на основе данных экспертного оценивания), а также пакетов статистического анализа данных. Между тем, на 
практике большинство пользователей обычно ориентируется на возможности уже существующих общераспростра-
ненных программных средств.  


