
۲۲۵۱ ‐۸۰۸۸ چاپي: شاپا
DOI: 10.22055/jamm.2024.45081.2211

رياضي پيشرفته مدلسازي مجله
۸۶ ‐۷۱ ص ،۲ شماره ،۱۴ دوره ،۱۴۰۳ سال

تابع تحت ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس موجکي بيزي آستانه برآورد
تعادل زيان

کبير(۱) کرمي حميد و ۱ افشاري(۱) محمود بتوندي(۱)، زيبا

ايران بوشهر، بوشهر، فارس خليج دانشگاه داده، علوم و هوشمند سيستمهاي مهندسي دانشکده آمار، گروه (۱)

ترابي حمزه مسئول: دبير

۱۴۰۳/۶/۱۶ پذيرش: تاريخ ۱۴۰۲/۸/۲ دريافت: تاريخ

ماتريس و Θ ميانگين ماتريس با ماتريس متغير نرمال توزيع با p×m تصادفي ماتريس يک X کنيد فرض چکيده:
مقاله اين در هستند. معلوم مثبت معين کوواريانس ماتريس هاي Ψ و Σ آن در که باشد، Σ ⊗ Ψ کوواريانس
ماتريس متغير نرمال پيشين توزيع اساس بر و دو درجه تعادل زيان تابع تحت Θ ميانگين ماتريس موجکي بيزي برآورد
هدف برآوردگر به عنوان بيز برآوردگر از استفاده با ابتدا مي گيرد. قرار مطالعه و بررسي مورد Np,m(۰,Λ ⊗ Ψ)
سپس مي آيد. به دست موجکي بيزي آستانه اشتاين، نااريب مخاطره آستانه تعيين روش براساس و تعادل زيان تابع در
مطالعه از استفاده با پايان در مي شود. حاصل ميانگين ماتريس موجکي بيزي برآوردگر پيشنهادي، آستانه به کارگيري با
بيانگر کاربردي مثال  و شبيه سازي نتايج است. شده بررسي شده معرفي برآوردگر عملکرد کاربردي مثال يک و شبيه سازي

است. کلاسيک موجکي برآوردگر چهار به نسبت موجکي بيزي برآوردگر برتري

ماتريس ماتريس متغير، نرمال توزيع اشتاين، نااريب مخاطره برآورد موجکي، بيزي برآوردگر نرم، آستانه کليدي: واژه هاي
ميانگين.
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مقدمه ۱
مهم فرآيند يک مربوطه داده هاي پردازش در و مي باشد ويژگي يا متغير چندين از متاثر واقعي دنياي در پديده ها از بسياري خصوصيات بيان
ماتريس هاي يا بردارها از مي توان آن ها نمايش براي داده ها نوع اين ذاتي ويژگي توجه با مي باشد. متغيرها اين بين احتمالي روابط توصيف
ماتريسي تصادفي ماتريس مي کنند. پيروي ماتريس متغير يا چندمتغيره الگوهاي از داده ها اين گفت مي توان عبارتي به گرفت، کمک تصادفي
زيادي تعداد روابط درک لزوم دليل به ماتريس متغير توزيع هاي پارامتر برآورد هستند. تصادفي متغيرهاي عناصر همه يا برخي آن در که است
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و توجه مورد کمتر جبرخطي اطلاعات به نياز و ماتريسي محاسبات پيچيدگي همچنين و مي سازد مشکل ذاتي به طور را تحليل ها که متغير
است آماري توزيع هاي پرکاربردترين نرمال توزيع است. ويژه اي اهميت داراي توزيع ها نوع اين پارامترهاي برآورد لذا است گرفته قرار بررسي
ماتريس متغير نرمال توزيع شوند. فرض نرمال مرکزي حد قضيه اساس بر مي توانند يا دارند نرمال توزيع يا واقعي داده هاي از بسياري که چرا
طور به مشاهدات از بسياري اينکه و محاسباتي قابليت هاي بعلت چندمتغيره نرمال توزيع مانند که مي باشد چندمتغيره نرمال توزيع از تعميمي

است. توجه مورد هستند نرمال توزيع داراي مجانبي
فرکانس) (مثلا خروجي فضاي يک به را است سيگنال يک يا تابعي فضاي يک معمولاً که ورودي فضاي که است نگاشت نوعي تبديل
رياضيدان فوريه ميلادي ۱۹ قرن در مي باشد. مسئله يک آسان تر حل جهت جديد فضاي ايجاد تبديلات از استفاده علت مي دهد. انتقال
ضعف يک شود. داده نمايش سينوس،کسينوس) (توابع مختلط نمايي توابع مجموع صورت به مي تواند تناوبي تابع هر که داد نشان فرانسوي
صفر آن زماني وضوح به عبارتي مي رود بين از زمان اطلاعات تبديل انجام از پس و نيست موضعي آن عملکرد حوزه ي که است اين فوريه تبديل
که سيگنال) (يا توابعي در همچنين ندارد. خوبي عملکرد صوتي سيگنال هاي مانند ايستا غير سيگنال هاي روي بر فوريه تبديل طرفي از است.
توابع از زيادي بسيار تعداد بايد زيرا نمي دهد نمايش به خوبي را تابع از بخش اين فوريه تبديل دارند شديد و ناگهاني تغييرات زمان ها برخي در
تبديلات محققين فوريه تبديل ضعف هاي کردن برطرف براي دهد. نمايش را آن بتواند فوريه تبديل تا گيرد قرار استفاده مورد سينوسي پايه
که توابعي تحليل براي يا هستند صفر خود دامنه نقاط از بسياري در که گذرا پديده هاي تحليل براي موجک ها کردند. ارائه و معرفي را موجک
نسبت است ناپيوسته تابع يا ندارد وجود تابع مشتق که نقاطي در موجک ها همچنين مي روند. به کار دارند سريع تغييرات زمان ها از بعضي در

مي کنند. فراهم نيز را غيرپايا توابع تحليل امکان موجک ها دارند. بالاتري همگرايي سرعت و بهتر عملکرد فوريه به
موجک ها بار اولين داد. نشان را سيگنال پردازش و موجک ها بين رابطه [۲۳] مالات که شد جلب موجک ها به زماني آماري جوامع توجه
مطلوبي آماري بهينه خواص موجکي آستانه هاي دادند نشان [۶] جانستون و داناهو بردند. به كار آماري تحقيقات در [۶] جانستون و داناهو را
کرکياچاريان و [۲۴] مير توسط تابع ناپارامتري برآوردگرهاي براي روش يک به عنوان آمار در کاربردشان و موجک ها نظري مطالعه دارند.
همکاران و آنتونياديس کردند. معرفي را بقا تابع و چگالي توابع موجکي برآوردگرهاي [۱۳] پاتيل و هال است. قرارگرفته بررسي مورد [۲۱]
و [۸] همکاران و دوستي ،[۱] افشاري کردند. بررسي راست شده سانسور داده هاي براي را خطر تابع و چگالي تابع موجکي برآوردگر [۲]
تصادفي متغيرهاي براي تصادفي رگرسيون تابع و چگالي تابع مشتق و چگالي تابع برآوردگر با رابطه در مطالعاتي [۳] همکاران و چائوبي
آستانه [۱۶] همکاران و کرمي کبير کردند. ارائه را موجکي ضرايب مجانبي توزيع همچنين و برآوردگرها همگرايي نرخ و داده انجام آميخته
اساس بر را مجهول کواريانس ماتريس با چندمتغيره نرمال توزيع شده محدود ميانگين بردار براي اشتاين نااريب مخاطره برآوردگرهاي موجکي
افشاري و کرمي کبير به مي توان موجک روش هاي توسط مکان پارامتر برآورد زمينه در دادند. قرار مطالعه مورد دو درجه وزني تعادل زيان تابع

نمائيد. مراجعه [۲۹] ويداکوييک به آمار در موجک ها کاربرد با رابطه در بيشتر جزئيات از اطلاع براي کرد. مراجعه [۲۰] و [۱۸]
حوزه در توجه قابل پتانسيل با حوزه دو اين تحقيقات براي را جديدي انگيز هيجان زمينه هاي موجک ها و بيزي مدل سازيهاي اتصال
يافتن جهت خطي نمايي زيان تابع تحت چندمتغيره نرمال توزيع در انقباضي موجک بررسي به [۱۴] هوآنگ کرد. ايجاد کاربردي مسائل
و مجاز بهينه خواص داراي برآوردگر اين که پرداخت تعميم يافته بيز برآوردگر از استفاده با مکان پارامتر موجکي نرم برآوردگر از خاصي نوع
افشاري و کرمي کبير دادند. تعميم مقياس آميخته چندمتغيره نرمال توزيع براي را هوآنگ مقاله [۲۷] آرشي و توره زاده بود. نيز مينيماکس
دادند. قرار بررسي مورد را نمايي خطي زيان تابع تحت را بيضوي توزيع خانواده پارامترهاي موجکي انقباضي تعميم يافته بيز برآوردگر [۱۵]
تعادل زيان تابع اساس بر کروي توزيع هاي خانواده در موجکي بيزي رويکرد با را مکان پارامتر بردار برآورد [۱۷] افشاري و کرمي کبير همچنين

دهند. ارائه مکان پارامتر براي مينيماکس و مجاز برآوردگر يک توانستند و دادند قرار تحقيق و مطالعه مورد
اين [۵] جانستون و داناهو است. معين تابع يک از غيرخطي برآورد يک آوردن به دست براي ناپارامتري روش يک انقباضي موجک
را اصلي داده هاي فرد به منحصر اطلاعات حال عين در و کرد سرکوب زيادي حد تا را ۲ نوفه مي توان به طوري که کردند ارائه را استراتژي
دسته دو به موجکي ضرايب آن اساس بر که است مقداري آستانه دارد. بستگي آستانه تابع و آستانه انتخاب به روش اين کرد. حفظ به خوبي
پراهميت ضرايب دسته به متعلق باشد آستانه مقدار از بيشتر موجکي ضريب اگر که اين صورت به مي شوند، تقسيم پراهميت و کم اهميت ضرايب
درحالي که مي گيرند قرار پراهميت ضرايب در سيگنال در موجود اطلاعات بيشتر بود. خواهد کم اهميت ضرايب دسته جزو صورت اين غير در و
ازجمله که است ارائه شده آستانه مقدار تعيين براي متفاوتي روش هاي دارند. بر در نوفه همراه به را سيگنال از کمي اطلاعات کم اهميت ضرايب
به دستيابي براي کرد. اشاره اشتاين نااريب مخاطره برآوردگر آستانه  و متقابل سنجي اعتبار آستانه جهاني، آستانه روش هاي به مي توان آن ها
ارائه شده [۶] جانستون و داناهو توسط نرم آستانه تابع شده اند. ارائه سخت و نرم آستانه تابع قبيل از مختلفي آستانه توابع توابع، بهتر برآورد
است: زير به صورت λ آستانه با نرم آستانه تابع مي کاهد. آستانه مقدار به اندازه را پراهميت ضرايب و صفر را کم اهميت ضرايب تابع اين است.

Soft(x , λ) = sgn(x )max (0 , |x | − λ).

مي باشد. علامت تابع sgn از منظور که
به نزديک ريسکي داراي انقباضي موجک برآورد کلي؛ توابع از کلاسي براي و زيان توابع از وسيعي دامنه يک براي است ذکر به لازم
باشد. ϵ نوفه شامل Θ پارامتر واقعي مقدار آن در که بگيريد درنظر را X = Θ+ ϵ نوفه دار داده هاي مدل .[۷] است مينيماکس ريسک
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انقباضي موجک مراحل مي گردد. Θ پارامتر برآوردگر بعنوان Θ̂ به دستيابي جهت X از نوفه حذف در سعي انقباضي موجک بکارگيري با
است. زير به صورت اختصار به نرم

به صورت مشاهدات تابع و W گسسته موجکي تبديل ماتريس اين که فرض با باشند. نوفه به آلوده داده هاي xiها، کنيد فرض .۱
مي آيند. به دست δ = WX = WΘ+Wϵ موجکي تبديل از موجکي ضرايب باشد، X = Θ+ ϵ

اصلاح ضرايب نرم آستانه تابع براساس سپس مي شوند. تعيين کم اهميت ضرايب و پراهميت ضرايب آستانه، مقدار از استفاده با .۲
مي شوند.

شده اند. بهسازي حاصل، داده هاي مي شود. گرفته معکوس موجک تبديل قبل مرحله از حاصل شده اصلاح موجکي ضرايب از .۳

اين که صورتي در مي شود. ناميده انقباضي موجکي برآوردگر مي کند، برآورد را پارامتر انقباضي موجک روش از استفاده با که برآوردگري
تصادفي ماتريس يک X اگر گويند. ۳ نرم انقباضي موجکي برآوردگر آن به کند، استفاده λ > ۰ دلخواه آستانه با نرم آستانه تابع از برآوردگر

Θ=


θ۱۱ θ۱۲ · · · θ۱m
θ۲۱ θ۲۲ · · · θ۲m

... ... . . . ...
θp۱ θp۲ · · · θpm

 ميانگين ماتريس برآوردگر δ(X) =


δ۱۱(x) δ۱۲(x) · · · δ۱m(x)
δ۲۱(x) δ۲۲(x) · · · δ۲m(x)

... ... . . . ...
δp۱(x) δp۲(x) · · · δpm(x)

 و باشد p×m

نوشت: زير به صورت مي توان را θij نرم انقباضي موجکي برآوردگر باشد،

δSoftij (x) = (xij − sgn(xij)λ)I(|xij| > λ), λ ≥ ۰ i = ۱ · · · p j = ۱ · · ·m. (۱ .۱)

نوشت. زير به شرح مي توان را Θ ميانگين ماتريس نرم انقباضي موجکي برآوردگر بنابراين

δsoft(X) = X+ g(X),

آن در که

g(X) = [g(Xij)], i = ۱, . . . , p j = ۱, . . . ,m, (۲ .۱)

و

g(Xij) = −λsgn(Xij)I(Xij > λ)−XijI(|Xij| ≤ λ). (۳ .۱)

به طوري که g : R → R پيوسته  توابع تمام ازاي به آن گاه باشد، استاندارد نرمال توزيع داراي X متغير اگر داد نشان اشتاين .۱ .۱ لم
است. برقرار زير رابطه ،E|g′| <∞

E[g′(X)] = E[Xg(X)]. (۴ .۱)

به طوري که باشد، g : Rp → Rp و X ∼ Np(θ, σ
۲Ip) نرمال توزيع داراي X اگر است. g(X) تابع مشتق g′(X) آن در که

مي شود. داده تعميم زير به صورت ۱ .۱ لم آن گاه است، معلوم σ۲

E
[
(X − θ)Tg(X)

]
= σ۲E[∇ · g(X)].

مي شود. تعريف زير به صورت که است X متغير به نسبت ۴ واگرايي عملگر معرف ∇ · g(X) آن در که

∇ · g(X) =

p∑
i=۱

∂

∂Xi

gi(X).

3Soft shrinkage wavelet estimator
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کردند. معرفي اشتاين نااريب مخاطره برآوردگر رساندن به حداقل با را اشتاين نااريب مخاطره آستانه تعيين تکنيک [۶] جانستون و داناهو
تابع اگر باشد. θ ميانگين بردار برآوردگر δ(X) بردار و .Xi ∼ N(θi, ۱), i = ۱, . . . , p و θ = (θ۱, . . . , θp)

T کنيد فرض
آن گاه ،[۲۶] باشد ضعيف مشتق پذير δ(X) = X + g(X) انقباضي برآوردگر در g(X) = (g(X۱), g(X۲), . . . , (Xp))

داريم. را زير مخاطره ۱ .۱ لم تعميم از استفاده با دوم، درجه زيان تابع در σ۲ = ۱ ازاي به

R(θ, δ(X)) = Eθ

(
∥δ(X)− θ∥۲) = p+ Eθ

(
∥g(X)∥۲)+ Eθ (۲∇ · g(X)) . (۵ .۱)

مي شود. تعريف زير به صورت g(Xi) که ،g(X) = (g(X۱), g(X۲), . . . , g(Xp)) تابع کنيد فرض حال

g(Xi) =


λ Xi < −λ,
−Xi |Xi| ≤ λ,

−λ Xi > λ.

با است ضعيف مشتق پذير δ(X) اين که به دليل است. X + g(X) شکل به نرم انقباضي موجکي برآوردگر حالت اين در باشد،
مي آيد: به دست زير عبارت (۵ .۱) مخاطره ي براي ۱ .۱ لم تعميم از استفاده

SURE(X,λ) = p− ۲
p∑

i=۱

I(|Xi| ≤ λ) +

p∑
i=۱

(|Xi| ∧ λ)۲, (۶ .۱)

: مخاطره براي نااريب برآورد يک و است |Xi| ∧ λ = min(|Xi|, λ) آن در که

R(θ, δ(X)) = Eθ

(
∥δsoft(X)− θ∥۲) = Eθ [SURE (X,λ)] . (۷ .۱)

کرد. استفاده زير به صورت (۶ .۱) در SURE(X,λ) مخاطره نااريب برآوردگر از مي توان جديد، آستانه يک آوردن به دست براي

λsure = arg min
۰≤λ≤λU

SURE (X,λ) ,

argmin مقدار صورت اين در باشد. شده تعريف f : X → Y دلخواه تابع و باشند دلخواه مجموعه دو Y و X اگر به طوري که
مي شود: تعريف زير صورت به f(·) تابع

arg min
x∈X

f(x) = {x|∀y ∈ X : f(y) ≥ f(x)}.

ارائه غيره و انقباضي موجک بيزي، رويکردهاي درستنمايي، حداکثر قبيل از مختلفي روش هاي مجهول پارامترهاي بهينه برآورد جهت
همزمان به طور زيان تابع اين است. تعادل زيان تابع زيان، توابع انواع از يکي است. زيان تابع بر مبتني روش يک بيز برآورد تکنيک است. شده
دو درجه تعادل زيان تابع از مقاله اين در مي گيرد. درنظر را (δ(X)− θ) برآورد خطاي و (δ(X)− δ۰(X)) برازش نيکويي معيار دو

است. شده استفاده Θ مکان ماتريس برآورد جهت

LQB(δ;Θ) = ω tr(δ − δ۰)
T (δ − δ۰) + (۱ − ω) tr(δ −Θ)T (δ −Θ), (۸ .۱)

. ۰ ≤ ω < ۱ به طوري که
برآورد [۳۱] همکاران و زين الديني است. بوده پژوهشگران توجه مورد اخير سال هاي در ماتريس متغير نرمال توزيع مکان ماتريس برآورد
تابع يک اول زيان تابع دادند. قرار مطالعه مورد مختلف کلاسيک و متعادل زيان تابع دو براساس را ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس
درحالت را زيان تابع اين همکاران و زين الديني است. پور فارسي و اصغرزاده توسط شده گرفته بکار زيان تابع يافته بسط که بود تعادلي زيان
بسطي همچنين مي توان را زيان تابع اين دادند. قرار استفاده مورد ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس مينيماکس برآورد جهت ماتريسي
احتمال حداکثر برآوردگر بر که کردند ارائه تجربي بيز برآوردگرهاي از کلاسي زيان تابع اين براساس آن ها گرفت. درنظر زلنر تعادل زيان تابع از
براساس همکاران و زين الديني آوردند. به دست اشتاين تکنيک استفاده با مينيماکس برآوردگرهاي از کلاسي آن ها همچنين مي کنند. غلبه
زين کردند. معرفي را دارد برتري احتمال حداکثر برآوردگر بر که ميانگين ماتريس مينيماکس برآوردگرهاي از کلاسي نيز درجه دوم زيان تابع
آن ها دادند. ارائه را مجهول واريانس با تعادل زيان تابع تحت ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس برآورد [۳۰] همکاران و الديني
بيز بهينه برآوردگرهاي از دامنه اي و دادند قرار استفاده مورد تحقيق اين در را [۴] چانسو و چانگ توسط شده مطرح زيان تابع چندمتغيره بسط
کواريانس با ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس برآورد [۲۸] تسوکوما کردند. معرفي ميانگين ماتريس براي را مينيماکس تعميم يافته
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تعميم يافته بيز برآوردگر مراتبي سلسله تعميم يافته بيز روش اساس بر داد. قرار تحقيق و مطالعه مورد را پايا دو درجه زيان تابع تحت مجهول
دو [۲۲] کونو است. مينيماکس برآوردگر اين که داد نشان شرايطي تحت و است انقباضي پايا برآوردگر يک که شد معرفي ميانگين ماتريس
دو درجه زيان تابع تحت را X ∼ Np,m(β, Im ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس مينيماکس برآوردگرهاي از کلاس
برآورد [۱۹] همکاران و کرمي کبير گرفت. درنظر مجهول را توزيع کواريانس ماتريس او مي باشد. کرونکر ضرب بيانگر ⊗ نماد کرد. ارائه
دادند. قرار تحقيق و بررسي مورد را بالا ابعاد و شده محدود حالت در را ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس نرم آستانه انقباضي موجکي
که گرديد معرفي محققين توسط مختلفي برآوردگرهاي ماتريس متغير نرمال توزيع مکان پارامتر ماتريس بهينه برآوردگر به دستيابي زمينه در

کرد. مراجعه [۱۰] شيه و قوش به مي توان
قرار بررسي مورد را بيز برآوردگر و انقباضي موجک تکنيک بکارگيري با ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس برآورد مسئله ما
زيان تابع تحت چندمتغيره نرمال توزيع ميانگين بردار انقباضي موجک برآورد آنها است. [۶] جانستون و داناهو نتايج از تعميمي که داديم
تعادل زيان تابع تحت ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس انقباضي موجکي بيزي برآورد تحقيق اين در ما کردند. بررسي را دو درجه
بعنوان بيز برآوردگر تحقيق اين در ميانگين، ماتريس انقباضي موجکي بيزي برآوردگر به دستيابي جهت همچنين مي کنيم. بررسي دو درجه
نرمال توزيع ميانگين ماتريس بيز برآوردگر ابتدا داديم. قرار استفاده مورد انقباضي موجک آستانه مقدار تعيين براي تعادل زيان تابع هدف تابع
مي کنيم. تعيين را Θ ∼ Np,m(۰,Λ⊗Ψ) متغير ماتريس نرمال پيشين توزيع تحت X ∼ Np,m(Θ,Σ⊗Ψ) ماتريس متغير
و مي کنيم معرفي را انقباضي موجکي بيزي آستانه مقدار يک اشتاين نااريب مخاطره آستانه تعيين روش و بيز برآوردگر از استفاده با سپس

مي دهيم. ارائه را ماتريس متغير نرمال توزيع ميانگين ماتريس انقباضي موجکي بيزي براوردگر
ميانگين ماتريس δB(X) بيز برآوردگر ۲ بخش در پرداختيم. تحقيق پيشينه و مقدمه به ۱ بخش در است. زير به شرح مقاله ساختار
دو درجه تعادل زيان تابع در هدف تابع بعنوان بيز برآوردگر گرفتن درنظر با مي دهيم. ارائه Np,m(۰,Λ⊗Ψ) پيشين توزيع تحت را Θ
مطالعه مي گردد. معرفي انقباضي موجکي بيزي آستانه اشتاين نااريب مخاطره آستانه تعيين روش براساس و δ۰ = δB(X) صورت به
بخش مي شوند. ارائه ۴ و ۳ بخش هاي در انقباضي موجکي بيزي آستانه عملکرد ارزيابي جهت کاربردي مثال هاي و کارلو مونت شبيه سازي

مي پردازد. نتيجه گيري و بحث به ۵

نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه برآورد ۲

X تصادفي ماتريس باشد. X =


X۱۱ X۱۲ · · · X۱m
X۲۱ X۲۲ · · · X۲m

... ... . . . ...
Xp۱ Xp۲ · · · Xpm

 صورت به p × m ماتريس يک X کنيد فرض .۱ .۲ تعريف

و Σ ∈ Rp×p آن در که است. Σ ⊗ Ψ کوواريانس واريانس ماتريس و Θ ميانگين ماتريس با متغير ماتريس نرمال توزيع داراي
باشد:  زير به صورت آن احتمال چگالي تابع اگر هستند مثبت معين ماتريس هاي Ψ ∈ Rm×m

fX(x) = (۲π)
−۱

۲ mpdet(Σ)
−۱

۲ mdet(Ψ)
−۱

۲ pexp

(
tr

{
−۱

۲
Σ−۱(X−Θ)Ψ−۱(X−Θ)T

})
,

مي شود. داده نمايش X ∼ Np,m(Θ,Σ⊗Ψ) به صورت توزيع اين .X ∈ Rp×m,Θ ∈ Rp×m آن در که

Np,m(۰,Λ⊗Ψ) ماتريس متغير پيشين توزيع براساس دو درجه تعادل زيان تابع تحت Θ ميانگين ماتريس بيز برآوردگر تعيين براي
مي گردد. معرفي Θ مکان ماتريس بيز برآوردگر ۳ .۲ قضيه در سپس مي کنيم. تعيين ۲ .۲ لم در را پسين توزيع ابتدا

توزيع يک نيز پيشين توزيع اگر است. Np,m(Θ,Σ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس کنيد فرض .۲ .۲ لم
به صورت ماتريس متغير نرمال

Θ ∼ Np,m(۰,Λ⊗Ψ),

از: است عبارت پسين توزيع آنگاه باشد

Θ|X ∼ Np,m((Ip −Σ(Σ+Λ)−۱)X, (Σ−۱ +Λ−۱)−۱ ⊗Ψ).

مي شود. گرفته کمک زير رابطه از پسين توزيع تعيين براي اثبات.

π(Θ|X) ∝ f(X|Θ)π(Θ)
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∝ exp

[
tr
(−۱

۲
Σ−۱(X−Θ)Ψ−۱(X−Θ)T − ۱

۲
Λ−۱(X− ۰)Ψ−۱(X− ۰)T

)]
∝ exp

[
tr
(−۱

۲
(Σ−۱ +Λ−۱)ΘΨ−۱ΘT

+
۱
۲
(Σ−۱ +Λ−۱)(Σ−۱ +Λ−۱)−۱Σ−۱ΘΨ−۱X

+
۱
۲
(Σ−۱ +Λ−۱)(Σ−۱ +Λ−۱)−۱Σ−۱XΨ−۱ΘT

)]
∝ exp

[
tr
(−۱

۲
(Σ−۱ +Λ−۱)ΘΨ−۱ΘT

+
۱
۲
(Σ−۱ +Λ−۱)(Ip − (Σ−۱ +Λ−۱)−۱Λ−۱)ΘΨ−۱X

+
۱
۲
(Σ−۱ +Λ−۱)(Ip − (Σ−۱ +Λ−۱)−۱Λ−۱XΨ−۱ΘT

)]
,

عبارت پسين توزيع بنابراين (Ip− (Σ−۱ +Λ−۱)−۱) = Σ(Σ+Λ) نوشت مي توان پيوست در ۳ .۵ وودبري رابطه براساس
از است

Θ|X ∼ Np,m((Ip −Σ(Σ+Λ)−۱)X, (Σ−۱ +Λ−۱)−۱ ⊗Ψ).

نرمال پيشين توزيع تحت باشد. Np,m(Θ,Σ ⊗ Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس کنيد فرض .۳ .۲ قضيه
به صورت Θ مکان ماتريس بيز برآوردگر δ۰ = X هدف برآوردگر با (۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع Np,m(۰,Λ⊗Ψ)و ماتريس متغير

است. زير

δB(X) = (Ip − (۱ − ω)Σ(Σ+Λ)−۱)X. (۱ .۲)

مي شود. نوشته زير به صورت δ(X) دلخواه برآوردگر پسين مخاطره اثبات.

ρ (π(Θ|X), δ) = E
[
L(δ,Θ)|X

]
= E

[
ωtr(δ −X)T (δ −X) + (۱ − ω)tr(δ −Θ)T (δ −Θ)|X

]
.

مي آيد. به دست زير به صورت پيوست، ۲ .۵ تعريف براساس Θ مکان ماتريس بيز برآوردگر بنابراين

∂ρ (π(Θ|X), δ)

∂δ
= E

[
۲ω (δ −X) + ۲(۱ − ω) (δ −Θ) |X

]
= ۰,

از: است عبارت (۸ .۱) زيان تابع تحت مکان ماتريس پارامتر بيز برآوردگر ۲ .۲ لم براساس

δB(X) = ωX+ (۱ − ω)E(Θ|X) = (Ip − (۱ − ω)Σ(Σ+Λ)−۱)X.

جهت قضيه اين نتايج مي شود. ارائه است Θ مکان ماتريس پارامتر احتمال حداکثر برآوردگر که X برآوردگر بيز ريسک بعد قضيه ي در
گرفت. خواهد قرار استفاده مورد نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه  تعيين همچنين و δB(X) بيز برآوردگر بيز ريسک محاسبه

درجه تعادل زيان تابع تحت باشد، Np,m(Θ,Σ ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس کنيد فرض .۴ .۲ قضيه
با: است برابر X احتمال حداکثر برآوردگر مخاطره δ۰ = X هدف برآوردگر با (۸ .۱) دو

R(X,Θ) = E[LX(X,Θ)] = (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ). (۲ .۲)
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توزيع X ∼ Np,m(Θ,Σ ⊗ Ψ), توزيع به باتوجه مي کنيم. تعريف Y = X − Θ به صورت را Y تصادفي ماتريس اثبات.
از است عبارت X احتمال حداکثر برآوردگر مخاطره ي لذا . Y ∼ Np,m(۰,Σ⊗Ψ) از است عبارت Y تصادفي ماتريس

R(X,Θ) = E[L(X,Θ)] = E[(۱ − ω)tr((X−Θ)T (X−Θ)]
= E[(۱ − ω)tr(X−Θ)T (X−Θ)] = E[(۱ − ω)tr(YTY)].

از است عبارت YTY ماتريس درايه امين (i, j) لذا Y = [Yij] کنيد فرض
p∑

k=۱

YkiYkj,

از است عبارت YTY ماتريس اثر بنابراين
m∑
i=۱

p∑
k=۱

YkiYki,

با: است برابر پيوست در ۴ .۵ تعريف براساس X احتمال حداکثر برآوردگر مخاطره درنتيجه و

R(X,Θ) = E[(۱ − ω)tr(YTY)]

= E((۱ − ω)
m∑
i=۱

p∑
k=۱

YkiYki) = (۱ − ω)
m∑
i=۱

p∑
k=۱

E(YkiYki)

= (۱ − ω)
m∑
i=۱

Ψii

p∑
k=۱

σkk = (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ).

مي گردد. محاسبه بعد قضيه در (۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع تحت δB(X) بيز برآوردگر بيز مخاطره

Ψماتريس هاي Σو به طوري که Np,m(Θ,Σ⊗Ψ)باشد ماتريس متغير نرمال توزيع تصادفيXداراي ماتريس کنيد فرض .۵ .۲ قضيه
(۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع براساس ، Np,m(۰,Λ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال پيشين توزيع فرض تحت هستند. معلوم مثبت معين

با است برابر δB(X) بيز برآوردگر بيز مخاطره ي δ۰ = X هدف برآوردگر با

r(π, δB(X)) = EΘ[R(δ
B(X),Θ)]

= EΘ[tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(ΘTATAΘ) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT )]

= tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(Ψ)tr(ΛTATA) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT ),

.A = (۱ − ω)Σ(Σ+Λ)−۱ به طوري که

مي کنيم. استفاده زير رابطه از (۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع تحت δB(X) بيز برآوردگر مخاطره ي محاسبه براي اثبات.

R(δB(X),Θ) = EX[(L(δ
B(X),Θ)]

= E[tr(XTATAX)] + (۱ − ω)E[tr(X−Θ)T (X−Θ)]
+۲(۱ − ω)E[tr(XTAT (X−Θ))].

است. زير به صورت XTATAX ماتريس درايه امين (i, j) لذا A = [aij] و X = [xij] کنيد فرض
p∑

k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

xkialkalnxnj,
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از است عبارت XTATAX ماتريس اثر درنتيجه

m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

xkialkalnxni.

نوشت مي توان ۴ .۵ تعريف و فوق رابطه از استفاده با

E[tr(XTATAX)] =
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

alkalnE(xkixni)

=
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

alkaln (σknψii + θkiθni)

= tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(ΘTATAΘ). (۳ .۲)

ماتريس درايه امين (i, j) مي توان E[tr(XTAT (X−Θ))] محاسبه براي روش همين از استفاده با
نوشت زير به صورت را XTAT (X−Θ) = XTATX−XTATΘ

p∑
k=۱

p∑
l=۱

[xkialkxlj − xkialkθlj] ,

با است برابر XTAT (X−Θ) ماتريس اثر درنتيجه
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

[xkialkxli − xkialkθli] ,

داريم بنابراين

E[tr(XTAT (X−Θ)] =
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

alkE(xkixli)

−
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

alkθliE(xki)

=
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

alk(σklψii + θkiθli)

−
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

alkθliθki

= tr(Ψ)tr(ΣTAT ). (۴ .۲)

نوشت مي توان (۴ .۲) و (۳ .۲) روابط و ۴ .۲ قضيه از استفاده با

R(δB(X),Θ) = tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(ΘTATAΘ) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT ).

مي شود حاصل زير به صورت δB(X) بيز برآوردگر بيز مخاطره درنتيجه

r(π, δB(X)) = EΘ[R(δ
B(X),Θ)]

= EΘ[tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(ΘTATAΘ) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
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+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT )]
= tr(Ψ)tr(ΣTATA) + EΘ[tr(Θ

TATAΘ)] + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT ),

با است برابر tr(ΘTATAΘ) اميدرياضي ، Λ = [λij] کنيد فرض

EΘ[tr(Θ
TATAΘ)] =

m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

alkalnE(θkiθni)

=
m∑
i=۱

p∑
k=۱

p∑
l=۱

p∑
n=۱

alkalnλknψii

= tr(Ψ)tr(ΛTATA),

بنابراين

r(π, δB(X)) = tr(Ψ)tr(ΣTATA) + tr(Ψ)tr(ΛTATA) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ)
+۲(۱ − ω)tr(Ψ)tr(ΣTAT ).

نااريب مخاطره روش براساس Np,m(Θ,Σ ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع در نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه زير قضيه در
درنظر (۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع در δ۰ هدف برآوردگر بعنوان (۱ .۲) در δB(X) بيز برآوردگر مي گردد. تعيين و بررسي اشتاين

مي شود. گرفته

Σ ماتريس هاي به طوري که است. Np,m(Θ,Σ⊗Ψ) ماتريس متغير نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس کنيد فرض .۶ .۲ قضيه
عبارت نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه ، δ۰ = δB(X) هدف برآوردگر با (۸ .۱) دو درجه تعادل زيان تابع تحت باشند. معلوم Ψ و

از است
λBayes−sure = arg min

۰≤λ≤λu
SURE(δsoft(X), δB(X)),

آن در که

SURE(δsoft(X), δB(X)) = tr
(
gT (X)g(X)

)
+ ωtr

(
XTATAX

)
+ ۲ωtr

(
gT (X)AX

)
−۲(۱ − ω)

p∑
i=۱

n∑
j=۱

I(|Xij| ≤ λ) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ).

مي آيد. به دست زير به صورت مخاطره ،۴ .۲ قضيه نتيجه و (۲ .۱) در g(X) از ستون هر براي پيوست ۱ .۵ تعريف از استفاده با اثبات.

R(δsoft(X), δB(X),Θ) = E
[
L(δSoft, δB,Θ)

]
= E

[
ωtr

(
gT (X)g(X)

)
+ωtr

(
XTATAX

)
+ ۲ωtr

(
gT (X)AX

)
+(۱ − ω)tr

(
(X−Θ)T (X−Θ)

)
+(۱ − ω)tr

(
gT (X)g(X)

)
+ ۲(۱ − ω)tr

(
gT (X)(X−Θ)

) ]
= E

[
tr
(
gT (X)g(X)

)
+ ωtr

(
(X)TAT (AX)

)
+ ۲ωtr

(
gT (X)AX

)
+۲(۱ − ω)

m∑
j=۱

▽g(Xj)
]
+ (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ),

نوشت مي توان بنابراين مي شود. تعريف Xj
T = (X۱j, · · · , Xpj) به صورت که است تصادفي بردار Xj آن در که

SURE(δsoft(X), δB(X)) = tr
(
gT (X)g(X)

)
+ ωtr

(
XTATAX

)
+ ۲ωtr

(
gT (X)AX

)
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−۲(۱ − ω)

p∑
i=۱

n∑
j=۱

I(|Xij| ≤ λ) + (۱ − ω)tr(Ψ)tr(Σ),

نوشت مي توان است ريسک نااريب برآوردگر SURE(δsoft(X), δB(X)) چون

E
(
L(δsoft(X), δB(X),Θ)

)
= E

[
SURE(δsoft(X), δB(X))

]
,

.λBayes−sure = arg min
۰≤λ≤λu

SURE(δsoft(X), δB(X)) از است عبارت نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه و

نرمال پيشين توزيع و باشد Np,m(Θ, σ
۲Ip ⊗ τ ۲Im) ماتريس متغير نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس اگر .۷ .۲ نتيجه

تعادل زيان تابع تحت باشند. معلوم ثابت مقادير α۲ و τ ۲ ،σ۲ به طوري که Θ ∼ Np,m(۰, α۲Ip ⊗ τ ۲Im) ماتريس متغير

به صورت نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه ، δ۰ = δB(x) = (Ip− (۱−ω) σ۲

σ۲ + α۲ Ip)X هدف برآوردگر با (۸ .۱) دو درجه
بود خواهد زير

R(δsoft(X), δB(X),Θ) = E
[
L(δsoft, δB,Θ)

]
= E

[
tr
(
gT (X)g(X)

)
+ ω(۱ − ω)۲ σ۴

(σ۲ + α۲)۲ tr
(
XTX

)
+۲ω(۱ − ω)

σ۲

σ۲ + α۲ tr
(
gT (X)X

)
+۲(۱ − ω)

m∑
j=۱

▽g(Xj)
]
+ (۱ − ω)mpτ ۲σ۲,

مي شود حاصل زير به صورت نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه

λBayes−sure = arg min
۰≤λ≤λu

SURE(δsoft(X), δB(X)),

آن در که

SURE(δsoft(X), δB(X)) = tr
(
gT (X)g(X)

)
+ ω(۱ − ω)۲ σ۴

(σ۲ + α۲)۲ tr
(
XTX

)
+۲ω(۱ − ω)

σ۲

σ۲ + α۲ tr
(
gT (X)X

)
−۲(۱ − ω)

p∑
i=۱

m∑
j=۱

I(|Xij| ≤ t) + (۱ − ω)mpτ ۲σ۲.

شبيه سازي مطالعه ۳
و مي دهيم قرار بررسي مورد شبيه سازي مطالعه کمک به را قبل بخش در شده مطرح نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه ي قسمت اين در
Np,m(Θ,Σ⊗Ψ) متغير ماتريس نرمال توزيع مکان ماتريس پارامتر برآورد براي کلاسيک موجکي آستانه چهار با را آستانه اين عملکرد
آستانه ،ω = ۰٫۲, ۰٫۵, ۰٫۸ مقادير ازاي به نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه از عبارتند بررسي مورد موجکي آستانه هاي مي کنيم. مقايسه
است. شده  معرفي ۶ .۲ قضيه در نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه جهاني. سخت و نرم آستانه هاي و بيزي آستانه متقابل، سنجي اعتبار
گرديد. انجام mvtnorm و wavethresh ، MixMatrix بسته هاي از استفاده با R − ۳٫۶٫۱ افزار نرم با محاسبات کليه
در ۱۰۰ برابر شبيه سازي تکرار تعداد شد. استفاده موجکي شبيه سازي هاي کليه انجام براي ۱۰ مرتبه دوبيچز موجک از است ذکر شايان
و p = ۸, ۱۶, ۳۲, ۶۴ ابعاد با Np,m(۰, ۳Ip ⊗ ۲Im) ماتريس متغير نرمال توزيع از تصادفي ماتريس يک ابتدا شد. گرفته نظر
Np,m(۰, Ip ⊗ Im) استاندارد ماتريس متغير نرمال توزيع با نوفه ادامه در شد. توليد شبيه سازي طريق از m = ۴, ۸, ۱۶, ۳۲, ۶۴
پس و شدند تبديل موجکي ضرائب به گسسته موجک تبديل بابکارگيري نوفه دار داده هاي سپس شد. افزوده شبيه سازي از حاصل داده هاي به
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ابعاد ازاي به متقابل سنجي اعتبار و بيز جهاني، نرم و سخت نرم، انقباضي موجکي بيزي آستانه هاي خطاي مربعات ميانگين مقدار :۱ جدول
.Np,m(۰, ۳Ip ⊗ ۲Im) توزيع در m و p مختلف

متقابل سنجي اعتبار بيز جهاني جهاني نرم انقباضي موجکي بيزي p m
نرم سخت ω = ۰٫۸ ω = ۰٫۵ ω = ۰٫۲

۲/۳۸ ۲/۵۵ ۲/۳۷ ۲/۰۲ ۰/۴۸ ۰/۵۰ ۰/۴۹ ۴
۴/۹۴ ۵/۹۴ ۶/۲۰ ۴/۸۲ ۰/۹۶ ۱/۰۳ ۱/۰۱ ۸
۵/۴۶ ۵/۳ ۳/۷۶ ۳/۹۷ ۰٫۳۲ ۰/۳۴ ۰/۳۳ ۱۶ ۸
۵/۱۵ ۴/۶۹ ۵/۰۷ ۳/۸۳ ۰/۵۶ ۰/۶۰ ۰/۵۹ ۳۲
۵/۴۵ ۴/۹۸ ۵/۵۸ ۴/۲۶ ۰/۰۶ ۰/۰۸ ۰/۰۷ ۶۴
۰/۸۱ ۱/۳۱ ۱/۵۰ ۰/۹۲ ۰/۲۴ ۰/۲۵ ۰/۲۵ ۴
۴/۲۲ ۴/۱۳ ۴/۲۴ ۳/۹۲ ۰/۴۸ ۰/۵۲ ۰/۵۰ ۸
۷/۹۴ ۷/۵۳ ۷/۷۴ ۷/۲۹ ۰/۹۵ ۱/۰۲ ۱/۰۰ ۱۶ ۱۶
۷/۸۹ ۷/۷۷ ۸/۰۶ ۷/۱۰ ۰/۹۵ ۱/۰۱ ۰/۹۹ ۳۲
۶/۴۷ ۶/۹۶ ۷/۴۱ ۶/۱۹ ۰/۹۲ ۱/۰۵ ۰/۹۷ ۶۴
۱/۰۴ ۱/۱۳ ۱/۱۷ ۱/۰۲ ۰/۱۱ ۰/۱۳ ۰/۱۲ ۴
۲/۱۵ ۲/۱۶ ۲/۲۲ ۲/۱۵ ۰/۲۴ ۰/۲۶ ۰/۲۵ ۸
۴/۲۹ ۴/۲۸ ۴/۳۵ ۴/۱۰ ۰/۴۷ ۰/۵۰ ۰/۴۹ ۱۶ ۳۲
۷/۸۱ ۸/۰۴ ۸/۲۹ ۷/۵۵ ۰/۹۶ ۰/۹۹ ۰/۹۷ ۳۲
۸/۲۰ ۷/۷۳ ۸/۳۷ ۸/۰۰ ۰/۹۳ ۱/۰۲ ۰/۹۹ ۶۴
۰/۵۷ ۰/۵۷ ۰/۵۷ ۰/۵۶ ۰/۰۵ ۰/۰۶ ۰/۰۶ ۴
۱/۱۳ ۱/۱۴ ۱/۱۵ ۱/۰۹ ۰/۱۱ ۰/۱۳ ۰/۱۲ ۸
۲/۲۱ ۲/۲۵ ۲/۲۷ ۲/۰۴ ۰/۲۳ ۰/۲۵ ۰/۲۴ ۱۶ ۶۴
۴/۲۴ ۴/۲۰ ۴/۳۱ ۴/۰۶ ۰/۴۷ ۰/۵۲ ۰/۴۹ ۳۲
۸/۸۷ ۸/۷۳ ۹/۰۰ ۹/۶۸ ۰/۹۳ ۱/۰۱ ۱/۰۰ ۶۴

از تخميني معکوس گسسته موجک تبديل از استفاده با نظر، مورد آستانه به کارگيري با نرم انقباضي موجک روش توسط ضرائب اصلاح از
گرديد. استفاده مدل عملکرد اندازه گيري براي نيز خطا مربعات ميانگين شاخص شد. حاصل اوليه داده هاي

نظر مورد آستانه پنج ,Np,m(۰براي ۳Ip⊗ ۲Im) ماتريس متغير نرمال توزيع براي خطا مربعات ميانگين شاخص مقدار ۱ جدول در
بسيار عملکرد نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه  ابعاد تمامي در گرفت نتيجه مي توان خطا مربعات ميانگين مقادير به توجه با است. شده ارائه
ω = ۰٫۸ براي خطا مربعات ميانگين مقدار کمترين که شده بررسي نيز    ω مختلف مقادير براي آستانه اين دارد. ديگر آستانه چهار از بهتري

است. داده  نشان خود از بهتري عملکرد ω = ۰٫۸ در آستانه اين که مفهوم بدين است بوده

واقعي مثال ۴
موجکي آستانه هاي به نسبت نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه ي عملکرد بررسي براي واقعي داده هاي اساس بر مثال يک قسمت اين در
تبديلات کمک با و شد اضافه داده ها مجموعه به Np,m(۰, Ip ⊗ Im) توزيع با نوفه شبيه سازي روش مشابه مي شود. ارائه کلاسيک
محاسبه آستانه ها دقت بررسي براي خطا مربعات ميانگين شاخص مقدار نهايت در شوند. بازسازي اصلي داده هاي شد سعي گسسته، موجک

گرديد.

ابررسانايي داده هاي ۱ .۰ .۴

۸۲ ام ستون در بحراني دماي همراه به ابررسانا ۲۱۲۶۳ از شده استخراج ويژگي ۸۱ شامل [۱۲] حميديه از ابررسانايي داده هاي مجموعه
کنيد مراجعه زير لينک به داده ها مجموعه مشاهده براي است.

Superconductivty data set

از عبارتند استفاده مورد متغيرهاي کرديم. انتخاب را زير متغير ۸ شامل تايي ۵۰ نمونه يک ما
(X۱) ظرفيت هندسي ميانگين .۱

(X۲) ظرفيت وزني معيار انحراف هندسي ميانگين .۲
(X۳) آنتروپي ظرفيت .۳

(X۴) آنتروپي ظرفيت وزني معيار انحراف .۴
(X۵) برد ظرفيت وزني معيار انحراف .۵

(X۶) ظرفيت معيار انحراف .۶
(X۷) ظرفيت وزني معيار انحراف .۷

.(X۸) بحراني دماي .۸

https://archive.ics.uci.edu/ml/datasets/superconductivty+data
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و نرم جهاني آستانه هاي ،ω مختلف مقادير ازاي به نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه هاي براي را خطا مربعات ميانگين مقدار ۲ جدول
در نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه بهتر عملکرد نشان دهنده نتايج مي دهد. نشان متقابل سنجي اعتبار و بيزي آستانه متقابل، آستانه سخت،
شده بررسي نيز مختلف ω  هاي براي آستانه اين همچنين دارد. همخواني قبل مثال و شبيه سازي نتايج با که است ديگر آستانه هاي با مقايسه

ندارد. همخواني شبيه سازي نتايج با که است يکسان ω مقادير کليه براي خطا مربعات ميانگين مقدار که

مجموعه براي متقابل سنجي اعتبار و بيز جهاني، نرم و سخت نرم، انقباضي موجکي بيزي آستانه هاي خطاي مربعات ميانگين مقدار :۲ جدول
ابررسانايي. داده هاي

متقابل سنجي اعتبار بيز جهاني جهاني نرم انقباضي موجکي بيزي
نرم سخت ω = ۰٫۸ ω = ۰٫۵ ω = ۰٫۲

۱/۱۳ ۱/۱۱ ۱/۱۵ ۱/۱۴ ۱/۰۲ ۱/۰۲ ۱/۰۲

نتيجه گيري و بحث ۵
محققين دارد. ويژه اي اهميت واقعي دنياي مسائل در آن ها وسيع کاربرد گرفتن درنظر با ماتريس متغير و چندمتغيره توزيع هاي پارامتر برآورد
موجک است. برآورديابي در پرکاربرد و توانمند کلاسيک ابزار يک بيزي رويکرد کردند. معرفي پارامترها برآورد براي را مختلفي روش هاي
بهينه برآوردگر يک به دستيابي براي مي دهد. ارائه را دلخواه تابع هر از غيرخطي برآوردي که است نوين ناپارامتري شيوه ي يک نيز انقباضي
ماتريس بيز برآوردگر ابتدا گرفت. قرار مدنظر انقباضي موجکي بيزي برآورد تکنيک مقاله اين در ماتريس متغير نرمال توزيع مکان ماتريس
تابع بعنوان بيز برآوردگر گرفتن درنظر با بعد مرحله در شد. تعيين دو درجه تعادل زيان تابع و ماتريس متغير نرمال پيشين توزيع تحت مکان
معرفي نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه اشتاين، نااريب مخاطره آستانه مقدار تعيين روش بکارگيري و دو درجه تعادل زيان تابع در هدف
مربعات ميانگين شاخص شد. استفاده واقعي مثال يک و شبيه سازي مطالعه از نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه عملکرد ارزيابي براي گرديد.
بهتر عملکرد واقعي مثال و شبيه سازي مطالعه شد. برده بکار موجکي کلاسيک آستانه چهار و انقباضي موجکي بيزي آستانه مقايسه براي خطا

دادند. نشان موجکي آستانه هاي ساير به نسبت را نرم انقباضي موجکي بيزي آستانه

پيوست
شده اند. ارائه پيوست در مقاله نياز مورد تعاريف از تعدادي

: دادند نشان Np(θ,Σ) چندمتغيره نرمال توزيع با X ∈ Rp تصادفي بردار براي [۹] استراودرمن و فوردينير .۱ .۵ تعريف

E[(X − θ)TΣ−۱(X − θ)] = E[∇.g(X)],

Xمي باشد. بردار g(X).∇عملگر و ضعيف پذير مشتق تابع يک g(.) همچنين باشند. موجود فوق رابطه رياضي اميدهاي اينکه بر مشروط

صحيح مشتق f(·) به طوري که ∂

∂X
tr(F (X)) = f(X)T , و باشد X ماتريس عناصر از مشتق پذير تابع F (X) اگر .۲ .۵ تعريف

.[۲۵] مي آيند به دست زير مشتقات بالا رابطه اساس بر باشد. F (·) تابع

. ∂
∂X

tr(XA) = AT •

. ∂
∂X

tr(XTBX) = BX+BTX •

. ∂
∂X

tr(AXB) = ATBT •

است. X ماتريس اثر بيانگر tr(X) که است ذکر به لازم
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است. زير صورت به وودبري برابري صورت اين در باشند، دلخواه مربعي ماتريس سه C و B ،A کنيد فرض .۳ .۵ )تعريف
A+ CBCT

)−۱
= A−۱ − A−۱C

(
B−۱ + CTA−۱C

)−۱
CTA−۱.

آن گاه باشند، دلخواه مثبت معين ماتريس دو R و P اگر )همچنين
P−۱ +BTR−۱B

)−۱
BTR−۱ = PBT

(
BPBT +R

)−۱
.

نماييد. مراجعه [۲۵] پدرسون و پترسون به بيشتر اطلاع جهت

و باشد Np,m(Θ,Σ ⊗ Ψ) متغير ماتريس نرمال توزيع داراي X تصادفي ماتريس اگر دادند نشان [۱۱] ناگار و گوپتا .۴ .۵ تعريف
نوشت: مي توان آنگاه Θ = [θij],Σ = [σij],Ψ = [ψij]

E(Xi۱j۱Xi۲j۲) = σi۱i۲ψj۱j۲ + µi۱j۱µi۲j۲ .

|
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Abstract: Suppose that the random matrixXp×m has a matrix variate normal distribution with the mean
matrixΘ and covariance matrixΣ⊗Ψ whereΣ andΨ are known positive definite covariance matrices.
This paper studies the soft bayesian shrinkage wavelet estimation of the mean matrix Θ. Soft bayesian
shrinkage wavelet estimator is proposed based on quadratic balanced loss function and matrix variate nor­
malNp,m(0,Λ⊗Ψ) prior distribution. Λ is known positive definite covariance matrix. By using bayes
estimator as the target estimator in quadratic balanced loss function and Stien’s unbiased risk estimate
technique, the soft bayesian shrinkage wavelet threshold is obtained. Based on new proposed threshold,
we find the soft bayesian shrinkage wavelet estimator of Θ mean matrix. The simulation study and two
real examples to measure the performance of the presented theoretical topics are used. The results show
that the soft bayesian shrinkage wavelet estimator dominates classical shrinkage wavelet estimators.

Keywords: Soft threshold, Bayesian wavelet estimator, Stein’s unbiased risk estimate, Matrix variate
normal distribution, Mean matrix.
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