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Streszczenie

Przedstawiono syntezg¢ szeSciu podstawowych podej$¢ do oceny miary
niedoktadno$ci pomiaru, w szczegdlnosci do obliczen tzw. niepewnosci
pomiaru — od podej$cia deterministycznego po najbardziej uniwersalne
podejscie naturalne — symulacje Monte Carlo. Przedstawiono tez zarys
sposobu generowania liczb pseudolosowych o trzech rozktadach prawdo-
podobienstwa rzadziej stosowanych w analizie doktadnosci pomiaru.

Stowa kluczowe: btad pomiaru, niepewno$¢ pomiaru, symulacja Monte
Carlo, generowanie liczb losowych.

Six Approaches to Evaluation of
Measurement Inaccuracy Measure — from
Determinism to Monte Carlo Simulation

Abstract

Synthesis of six essential approaches to evaluation of measurement
inaccuracy measure, especially to calculation of so-called measurement
uncertainty, from a deterministic approach to the most versatile and natural
one — Monte Carlo simulation, is presented. A sketch of a generation
method of pseudo-random numbers with three, rarely used distributions, is
presented as well.

Keywords: measurement error, measurement uncertainty, Monte Carlo
simulation, random numbers generation.

1. Wstep

Ten artykut stanowi uzupetnienie tresci artykutu [1], ktoéry po-
przedzit wygloszenie referatu pod tym samym tytulem na
XXXVIII Migdzyuczelnianej Konferencji Metrologéw w Biato-
brzegach nad Zalewem Zegrzynskim w pierwszych dniach wrze-
$nia 2006 r. W artykule [1] nie znalazta si¢ zaprezentowana
w referacie propozycja usystematyzowania podej$¢ do oceny
miary niedoktadnos$ci pomiaru. Prezentuje ja niniejszy artykut.

2. Problemy terminologiczne

Terminologia stosowana w rozwazaniach dotyczacych oceny
niedoktadnosci jest dyskusyjna. Dyskusj¢ budzi juz to, czy bar-
dziej adekwatny jest termin ,niedoktadno$¢”, czy tez ,,doktad-
no$¢” pomiaru. Zdaniem autora ,,niedoktadnos$¢” lepiej oddaje
immanentnag wiasciwo$¢ pomiaru polegajaca na tym, ze wynik
pomiaru nie odzwierciedla dokladnie stanu mierzonej cechy
w obiekcie badanym. ,,.Dokladno$¢” jest terminem przeciwstaw-
nym, a gldwnym argumentem za jego stosowaniem jest mniejsza
dhugos¢ wyrazu.

Bardziej istotne jest rozréznianie termindéw ,,blad pomiaru”
i ,,miara blgdu pomiaru”, czgsto mylonych, czy tez utozsamianych
ze soba. Blad pomiaru, oznaczany w [1] i dalej symbolem A (in-
deks C od ,,catkowity” lub od angielskiego combined = ztozony),

definiowany jest prosta, a trafiajaca w sedno formuta: blgd = to, co
wiadomo — to, co jest naprawde. Po dekompozycji i wyeliminowa-
niu za pomoca poprawki sktadnikdw o znanych wartosciach [1],
btad Ac okazuje si¢ (w sytuacji, gdy rownanie pomiaru jest linio-
we lub nie nadmiernie nieliniowe) suma sktadnikéw o charakterze
losowym:

A=A+, + 45, +..+ 4y

lub ogolnie;j
N+l

A =A+A+A+. . +4,=) A, 1)

przy czym symbolem A4, oznaczono blad, ktérego miara — wedtug
[2] — jest niepewno$¢ obliczana metoda typu A, czyli metoda
statystyczna. Blad ten w [1] i dalej nazywa si¢ bledem typu A.
Odpowiednio bledy Ag;, 4g,, ... , ktorych miarami — wedtug [2] —
sa niepewnosci obliczane metoda typu B, czyli metoda heury-
styczng, nazywa si¢ btgdami typu B.

Roéwnanie (1) ma zastosowanie takze w pomiarach posrednich,
opisanych ogo6lna zaleznos$cia funkcyjna g = f(xy, x,, ..., X)), jezeli
uzasadnione jest stosowanie przyblizonego prawa propagacji
bledéw w postaci V:

of of of
Alqz*m, 'Axl 5 Azqzi.xw 'sz S oeees quzixm 'ij, (2)
0x, [xe. OX, |xre Ox yy [vre.
bo wtedy:
J
Aq=Aq+Aq+..+4q=D 4. €))
j=0

Losowos$¢ sktadnika A4 w rownaniu (1) wynika z definicji.
Sktadniki typu B — systematyczne w danym konkretnym pomia-
rze, ale nieznane co do wartosci, traktuje si¢ jako losowe w popu-
lacji generalnej pomiaréw rozpatrywanego rodzaju. Konsekwent-
nie wigc blad Ac traktuje si¢ jako zmienna losowa.

Najpowszechniej stosowang miara bledu pomiaru, a zatem mia-
ra niedoktadnos$ci pomiaru jest dlugos$¢ przedziatu, w ktérym btad
miesci si¢ albo na pewno — przy podejsciu deterministycznym,
albo z pewnym, dostatecznie wysokim prawdopodobienstwem —
przy podejsciu probabilistycznym. Najczgsciej przyjmuje sig, ze
rozktad prawdopodobienistwa bledu jest symetryczny wzgledem
zera 1 potowe dhugosci przedziatu bledu przy deterministycznym
podejsciu do oceny niedoktadno$ci nazywa si¢ bledem granicz-
nym (obecnie raczej niepewno$cia graniczna), a przy podejsciu
probabilistycznym — niepewnoscia rozszerzona [2]. Naszkicowany
dychotomiczny podzial podejs¢ do sposobu okre§lania miary
niedoktadnosci pomiaru na podejécie deterministyczne i podejscie
probabilistyczne jest zasadniczy, ale malo subtelny. Dalej
wyrdznia sie sze$¢ podejs¢é:  1°4cisle  deterministyczne,
2° probabilistyczno-deterministyczne, 3° pseudoprobabilistyczne,
4° przyblizone probabilistyczne, 5° $ciste i 6° naturalne. Klasyfi-
kacja ta nie wyczerpuje zapewne wszystkich mozliwosci, ale
mieszcza si¢ w niej wszystkie wazniejsze sposoby oceny miary
niedoktadno$ci pomiaru.

Y'W oznaczeniach bledéw przyjeto tu zasade: Jezeli nie budzi watpliwosci, do jakiej
wielkosci odnosi sig symbol bledu, to btad oznacza sig¢ symbolem A z odpowiednim
indeksem, jak we wzorze (1). W przeciwnym przypadku po symbolu A z indeksem
umieszcza si¢ symbol wielkosci, jak we wzorach (2) i (3)
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3. Szes¢ podejs¢ do oceny niedoktadnosci
pomiaru

3.1. Podejscie scisle deterministyczne

Podejscie $cisle deterministyczne zaktada, ze blad pomiaru A¢ (1)
i kazdy jego skladnik 4; zawiera si¢ (na pewno!) w symetrycznym
wzgledem zera przedziale o dlugosci potowkowej zwanej bledem
granicznym (lub obecnie raczej niepewnoscia graniczna) Ul

Ay €l-Upp Usuls 4, €Uy giUg,ls i=0,1, N,

4)

B,i.gr?

AC € [_UC,gr’ UC.gr]

Oznacza to zatozenie, ze rozktady prawdopodobienstwa btedow
sa ograniczone, jak np. rozktad jednostajny, bi-jednostajny
(rys. 1), typu U (rys. 2) itp. Ktopot sprawia btad typu A, ktéremu
przypisuje si¢ rozklad normalny, a wigc rozklad nieograniczony.
Rozktad ten obcina si¢ zatem, przyjmujac zwyczajowo
Up.or = 3-0, czyli tzw. przedzial tréjsigmowy. Takiej warto$ci Uy o
odpowiada, jak wiadomo, prawdopodobienstwo nieco ponad
99,7 %, ze btad A, zawiera si¢ w przedziale niepewnosci. Uzasad-
nia si¢ dalej, ze 99,7 % to prawdopodobienstwo tak wysokie,
ze, praktycznie biorac, rowne 1. Rzeczywiscie mozna je uznaé
za wysokie jako prawdopodobienstwo prawdziwosci zdania
Ap € [“Up g Ua g, ale jednoczesnie jest to prawdopodobienstwo
nader niskie jako np. prawdopodobienstwo bezwypadkowej po-
drézy z domu do pracy. Jest w tym wszystkim trochg ,,magii
liczb™: z jednej strony wyrazenie 3-o opiera si¢ o ,,magiczng”’
liczbg 3, a z drugiej 99,7 — to prawie 100.

1
2-H-(1-17)
-H -npH 0 nH H=Uy
Rys. 1. Rozktad bi-jednostajny gdy 0 < 7 <1 lub jednostajny gdy =10
Fig. 1.  Bi-rectangular distribution when 0 < 77 <1 or rectangular when 7= 0
2
1
~—
0
-2 -H -1 0 1 2
H= Uy

Rys. 2. Rozkfad typu U
Fig.2. Type U distribution

Wartos$¢ odchylenia standardowego o jest raczej nieznana. Es-
tymuje si¢ ja odchyleniem empirycznym s, wobec czego normalny
rozktad btedu typu A trzeba reprezentowac w obliczeniach rozkta-
dem Studenta. Jako niepewno$¢ graniczng przyjmuje si¢ wtedy
Upor = ks's, a wspotczynnik rozszerzenia ks okreSla si¢ na pod-
stawie liczby stopni swobody i zakladanego prawdopodobienstwa
p prawdziwosci zdania Ax € [~Ua gy, Up o] Zwykle zaklada sie
p =99 %, co znéw wynika z ,,magii liczb” (99 to prawie 100). Nie
ma zreszta zadnych Scisle teoretycznych przestanek dla okreslenia
wartosci prawdopodobienstwa p — dobiera si¢ ja arbitralnie,
a ,,magia liczb” stanowi psychologiczne wsparcie tego dziatania.

Jezeli odsuna¢ na bok przedstawione zastrzezenia odno$nie sen-
su niepewnosci granicznej, to zgodnie z (4) niepewnos$¢ graniczna
Uc gr» 0dnoszaca si¢ do bledu pomiaru Ac, jest suma niepewnosci
odnoszacych si¢ do sktadnikow biedu:

UC,gr = UA,gr + ZUB,i,gr . (5)

Zaleta wyrazenia (5) jest prostota, ktora sprawia, ze jest ono
w praktyce wykorzystywane przy wstgpnej analizie doktadnosci
pomiaru, zwlaszcza w procesie opracowywania metody pomiaro-
wej 1 instrumentacji uktadu pomiarowego. Natomiast ide¢ podej-
$cia $cisle deterministycznego obecnie zarzuca si¢, bo nie odpo-
wiada ona do wspoélczesnym pogladom na charakter obserwowa-
nych zjawisk — pogladom preferujacym podejscie probabilistyczne.

3.2. Podejscie probabilistyczno-
deterministyczne

To podejscie rdzni si¢ od podej$cia deterministycznego tylko
tym, Ze W miejsce niepewnosci granicznych wstawia si¢ niepew-
nosci rozszerzone, okreslone przy zaktadanym prawdopodobien-
stwie (poziomie ufnosci) p. Jezeli rozklady prawdopodobienistwa
bledow A, oraz Ag; dane sa funkcjami rézniczkowej ggstosci
Ga(44) oraz Gg(4g,), to wspomniane niepewnosci rozszerzone
U, oraz Ug, sa rozwiazaniami rownan:

Up Ug,i
[Gaa)-da, =p, [Gy(4,)-d4y, =p; i=1,2,.,N (6)

—Ux ~Ug;

i to stanowi element probabilistyczny podejscia. Elementem de-
terministycznym jest za$ to, ze niepewnos¢ rozszerzona Uc, odno-
szaca si¢ do bigdu pomiaru A, oblicza si¢ jako sumeg niepewnosci
odnoszacych sig do sktadnikow btedu:

UC:UA+ZUBJ; i=1,2,.,N. (7

Rozréznienie migdzy podejsciem probabilistyczno-
deterministycznym a $cisle deterministycznym ma charakter
bardziej porzadkowy, niz praktyczny, poniewaz w przypadku
rozktadow ograniczonych — jednostajnego, bi-jednostajnego i typu
U 1 przy wysokiej wartosci poziomu ufnosci p (np. p =90 %)
niepewno$¢ rozszerzona jest tylko w nieistotnym stopniu mniejsza
od niepewnosci graniczne;j:

U {p(l — 1)+ n dla rozktadu bi - jednostajnego ®

U, |cos((n/2)-(1- p))dla rozktadu typu U.

gr

Tak na przyktad przy p =95 % dla rozktadu jednostajnego (bi-
jednostajnego o n=1) jest U/U, =095, dla rozkladu bi-
jednostajnego o 7= 1/2 jest U/Uy = 0,975, a dla rozktadu typu U
jest U/Uy = 0,997,

Metoda obliczen niepewnosci rozszerzonej Uz wg wzorow (6)
1 (7) nazywana jest dalej metodq sumy zwykiej.

3.3. Podejscie pseudoprobabilistyczne

Metoda sumy zwyklej daje nadmierna warto§¢ niepewnosci
rozszerzonej Uc. Warto$¢ ta prowadzi do prawdopodobienstwa P
prawdziwosci zdania Ac € [-Ug, Uc] wyzszego, niz poziom ufno-
$ci p zakladany przy obliczaniu niepewnosci U, 1 Ug; wg (6).
Pogladowo kwituje si¢ to stwierdzeniem: Mafo prawdopodobne
jest zdarzenie tworzqce podstawe dla metody sumy zwyklej,
a polegajqce na tym, ze wszystkie sktadniki bledu pomiaru majq
jednoczesnie skrajne wartosci jednego znaku. 1 wyprowadza si¢
stad, bez glebszego uzasadnienia, wniosek: Skoro suma zwykta
daje wartos¢ nadmiernq, to sumujmy geometrycznie. Taka jest
geneza metody sumy geometrycznej, ktora korzysta z warto$ci
niepewnosci rozszerzonych U, oraz Uy, obliczonych wg. (6), ale
poddaje je sumowaniu geometrycznemu:

UC:\/m; i=1,2,..N. ©)
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Metoda sumy geometrycznej daje w pelni poprawny wynik,
prowadzacy do prawdopodobienstwa P prawdziwosci zdania
Ac € [-Ug, Uc), rownego zatozonemu poziomowi ufnosci p tylko
wtedy, gdy wszystkie sktadniki bledu pomiaru maja rozktady
normalne.

3.4. Przyblizone podejscie probabilistyczne

Przyblizone podejscie probabilistyczne bazuje na tezie central-
nego twierdzenia granicznego (CTG) rachunku prawdopodobien-
stwa, ze rozklad sumy niezaleznych zmiennych losowych dazy do
rozktadu normalnego. Zgodnie z [2] oblicza si¢ wigc odchylenie
standardowe (zlozona niepewnoscia standardowa uc wg termino-
logii [2]) rozktadu bledu pomiaru Ac z prawa sktadania odchylen
standardowych niezaleznych zmiennych losowych:

ue= 2+ ud s i=12,, N, (10)

przy czym niepewno$¢ standardowa u, typu A identyfikuje sig
z odchyleniem empirycznym s obliczonym z #n obserwacji
(ua = 5), a niepewnosci standardowe ug; typu B — z odchyleniami
standardowymi op; wyszczegolnionych w (1) bledow Ag;
(up; = o;). Zwiazki odchylen standardowych z innymi parame-
trami rozktadow sa znane, np.:

oe {(H/\/g) J1+7+7* dla rozkladu bi - jednostajnego

)
H / /2 dla rozkladu typu U.

Podstawowy sposob obliczen niepewnosci rozszerzonej Uc przy
przyblizonym podejsciu probabilistycznym polega na mnozeniu
ztozonej niepewnosci standardowej uc przez wspotczynnik rozsze-
rzenia k¢ roéwny odpowiednio 2 lub 3:

2 dla p=95%

. 12
3 dla p=99% (12

Ue =k uc; kc:{

Wartosci 2 1 3 sa zaokragleniami w gore wspotczynnikow rozsze-
rzenia wynikajacych z rozktadu normalnego. Doktadniejsze warto-
$ci wspodltczynnika rozszerzenia oblicza si¢ przyjmujac, ze rozktad
biedu pomiaru A¢ jest rozkladem Studenta o tzw. efektywnej liczbie
stopni swobody v, [2]. Liczba v wyznaczana jest na podstawie
liczby v stopni swobody, zwiazanej z obliczeniami niepewnosci
standardowej typu A i na podstawie raczej arbitralnych zalozen
dotyczacych niepewnos$ci okreSlenia niepewnosci standardowych
typu B. Podstawy teoretyczne takiego podejscia wyjasnia J. Jawor-
ski w przypisach do swojego ttumaczenia Przewodnika [2]. Teoria
wywodzi si¢ z rozwazan o rozkladzie normalnym, a wigc jej stoso-
wanie do innych rozkladéw nie jest w pelni uprawnione.

W praktyce stosowania przyblizonego podejscia probabilistycz-
nego czesto zapomina si¢ o waznych zatozeniach CTG: 1° liczba
sktadnikow dazy do nieskoficzonosci, 2° zaden ze sktadnikow nie
dominuje. Zbyt niedoskonale spetnienie wymienionych zatozen
powoduje, ze przyblizone podejscie probabilistyczne daje wynik
o watpliwej warto$ci.

3.5. Podejscie sciste

Rozklad prawdopodobienstwa Gc(A4c) biedu pomiaru Ac jest
splotem rozktadéw sktadnikow:

GC(AC) = GA(AA) * GB,I(AB,I) * GB,Z(AB,Z) *o *GB,N (AB,N) - (13)

a niepewno$¢ rozszerzona Uc — rozwigzaniem réwnania:

[Ge(a)-d4.=p. (14)

U
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Roéwnania (13) i (14) stanowia podstawg metody $cislej obli-
czania niepewnos$ci rozszerzonej pomiaru, a poczatkowe trudnosci
obliczeniowe mozna uzna¢ za pokonane dzigki specjalistycznemu
oprogramowaniu komputerowemu, np. [3].

3.6. Podejscie naturalne

Rozpatrywang sytuacje, gdy btad pomiaru jest suma sktadnikow
o charakterze losowym wyraza rownanie (1), ktore w syntetyczne;j
formie ma postac:

A=34,. (15)

j=0

Podejscie naturalne polega zatem na symulacji Monte Carlo,
czyli na:

— M-krotnym generowaniu (J+ 1)-elementowych wektorow

niezaleznych pseudolosowych wartosci 4; o rozkladach G/ 4;),
— obliczaniu M sum elementéw tych wektoréw, czyli M symulo-

wanych warto$ci biedu Ac,

— wyznaczaniu empirycznego rozktadu wartosciAc.

Przy duzej liczbie M (np. rzedu 10°) rozklad empiryczny dobrze
przybliza rozklad prawdopodobienstwa Gc(Ac) biedu pomiaru
i pozwala obliczy¢ wiarygodna warto$¢ niepewnosci rozszerzonej
Uc dla zatozonego poziomu ufnosci p.

Przypomnijmy jak w [1], ze symulacja Monte Carlo nie ograni-
cza postaci rOwnania pomiaru — nie musi by¢ ono liniowe jak (15).
Ogolny algorytm obliczen, szczegdétowo omdéwiony w [4], umoz-
liwia nie tylko obliczenie niepewnosci rozszerzonej, ale takze
wyznaczenie niesymetrycznych granic tzw. przedzialu ufnosci
w przypadku niesymetrycznego rozktadu prawdopodobienstwa
btedu pomiaru.

Symulacja Monte Carlo w granicy, tj. przy M — oo, dawalaby
doktadny wynik obliczen, pod warunkiem jednak zastosowania
doskonatych generatoréw liczb losowych. Niedoskonatoéci tych
generatorow i skofczona liczno$¢ M proby tworza barierg doktad-
nosci symulacji.

Generowanie pseudolosowych wartos$ci 4; o rozktadach Gy(4;)
nie stanowi problemu, jesli dysponuje si¢ odpowiednimi generato-
rami. Komputerowe aplikacje matematyczne oferuja zwykle gene-
ratory o rozkladzie jednostajnym i normalnym. Aplikacja
mathcad oferuje takze kilkanascie innych generatorow, a wsrod
nich, wazny dla rozpatrywanych tu zagadnien, generator o standa-
ryzowanym rozkladzie Studenta o dowolnej dodatniej, takze
utamkowej, liczbie stopni swobody.

Liczbeg pseudolosowa & o rozktadzie F(&) mozna wygenerowad
wg wzoru:

E=ICF(Q) = oricf(0) (16)

przy czym ¢ jest liczba pseudolosowa o rozktadzie jednostajnym

w przedziale (0; 1), ICF(¢) — (Inverse Cumulative Function) funk-

cja odwrotng dystrybuanty funkcji F(&), icf({) — standaryzowana

funkcja odwrotng dystrybuanty, a o — odchyleniem standardowym
zmiennej losowej &

W tablicy 1 zestawiono wzory i wykresy standaryzowanej
funkcji rozniczkowej ggstosci prawdopodobienstwa i funkcji
odwrotnej dystrybuanty dla spotykanego w obliczeniach niepew-
no$ci pomiaru rozktadu typu U oraz dla rodziny rozktadéw bi-
jednostajnych i rodziny rozktadoéw trapezowych. Elementy kazdej
z rodzin roznia si¢ miedzy soba parametrem 77, ktory moze przyj-
mowac wartosci z przedziatu (0; 1). Skrajne wartosci 77 prowadza
do szczegdlnych rozktadéw, majacych wlasne nazwy i zastosowa-
nia. I tak:

— Rozklad bi-jednostajny przy 7=0 staje si¢ rozktadem jedno-
stajnym, a przy 7= 1 — rozktadem typu 28 (dwie potowkowe
dystrybucje 8-Diraca przesunigte wzglegdem 0 odpowiednio
0 01—0), noszacym tez nazwg rozktadu dwupunktowego.

— Rozklad trapezowy przy 7 =0 staje si¢ rozktadem trojkatnym,
a przy n =1 —rozkladem jednostajnym.
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Tab. 1. Funkcje gestosci prawdopodobienstwa i funkcje odwrotne dystrybuanty dla trzech wybranych rozktadéw prawdopodobienstwa
Tab. 1. Density functions and inverse cumulative functions for three selected probability distributions

bi-jednostajny trapezowy typu U
Rozklad (bi-rectangular) (trapezoidal) (U-type)
tr(x,77) =
1
br(x,7) = dla | €[0,7- 4] () =
Funkcja ;dla‘x‘e[ 4] A-1(41+i7) u(x) ]
gestosei ={2-(1-n)-4 745 == _M — dla ‘x‘e(?]-A,A] 7Zdlaxe[—\/5,\/§]
prawdo- 0 dla ‘x‘e[irA,A] A% (1=n7) ey
podo- 3 0 dla |x| [0, 4] )
bienstwa A=
1 W przy czym g . Odlaxé[—ﬁ,ﬁ]
przy czym A= 3
1+7n
3 0,5 2
br(x,0.8 »
Wykres & ) MA0.89) A0.9) 04 tr(x,0 ﬂ;O'S)
L - > 1,5
funkcji 2 {or(x,0.5) 03 tr(x,1 nA0.5) ()
gestosel br(x,0.2) ’ '/ 1 s
prawdo- = nA(O‘.S) AQ.5) 0,2 \ 03
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4. Podsumowanie

Zaleta podejsc:
1) $cisle deterministycznego (5) — rozdz. 3.1.,
2) probabilistyczno-deterministycznego (7) — rozdz. 3.2.,
3) pseudoprobabilistycznego (9) — rozdz. 3.3.,
4) przyblizonego probabilistycznego (10), (11), (12) —rozdz. 3.4.,
jest prostota obliczen. Podejscia 1) i 2) nie rdznia si¢ istotnie
migdzy soba i daja nadmierng warto$¢ niepewnosci rozszerzonej —
za wyjatkiem mato realnego przypadku sktadania blgdow o roz-
ktadach 28. Podejscie 3) daje czgsto warto$¢ zbyt mala, choé
w szczegblnych przypadkach (np. przy sktadaniu biedu opisanego
rozkltadem Studenta o v>2 z blgdem o rozkladzie jednostajnym
[5]) — warto$¢ nieco nadmierna. Podejécie 4), tak w opisanej tu
wersji podstawowej, jak i wersji opartej o tzw. efektywna liczbg
stopni swobody, daje zardwno warto$ci zbyt male, jak i nadmier-
ne, przy czym trudno sformutowac regule, ktora tym rzadzi.
Podejscia:
5) $ciste (13), (14) —rozdz. 3.5,
6) naturalne — rozdz. 3.6.,
daja dokiadne (doktadne w hipotetycznych przypadkach doktad-
nych danych o rozktadach prawdopodobienstwa btedow) wartosci
niepewnosci rozszerzonej, ale sa na tyle ztozone obliczeniowo, ze
wymagaja specjalistycznego oprogramowania i wydajnego kom-
putera — jezeli czas obliczen ma by¢ zadowalajaco krotki. Bariera
czasu obliczen szybko znika wobec intensywnego rozwoju techni-
ki komputerowe;j.

W bliskiej przysztosci najbardziej perspektywiczne wydaje sig
podejscie naturalne — symulacja Monte Carlo, poniewaz nie stwa-
rza ono zadnych zasadniczych ograniczen, a w szczegdlnosci nie
wymaga, by rownanie pomiaru byto liniowe lub praktycznie li-
niowe.
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