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RESUME

RESUME

L'application & La détection active des
Lests optimaux d'hypotheses multiples (N hypothises
"sdignal") soulive certains problimes de détail.

~ Ainsd, Le caractene composite de £'hypo-
these H, "bruit seul", qui exdste alons, méme Lorsque
Lo brudlt est de covariance connue, intervient dans La
fonmulation du tfest, conjodintement au caractinre
d'indépendance ou de dépendance statistique des para-
métnes du signal.

Lo présent texte explicite ces deux
points pour aboutin au mécanisme général de dispersion
fictive de Hy en N hypotheses "bruit" dans £'espace
des parametres du signal et de combinaison deux &
deux des N + N hypothzses en vue de La réduction
possible @ un test fornmule a L'aide de N + 1 proba-
biLites.

Le texte développe Le cas d'un budit gaussien

non stationnaire de puissance moyenne aléatoire ou &
modéle stationnaire tangent (M hypoth2ses "bruit").
On a &tudig, pour La détection active négulire ou
singuliere (cas asymptotique), La formulation réduite
a M. (N+ 1) hypotheses (auw Liew de M.N + M.N) du
Zest de Neyman Pearson optimal & probabilité de
fausse alanme conditionnelle consitante.

On a explicité dans ce cas Le type de
§iltrage de L'observation ef La fomme hermitique de
La fonction d'ambiguite génralisée déduits de fa
stnuctune du test.

SUMMARY

ABSTRACT

The application to active detection of
multiple hypothesis optimal tesis (N hypothesis of
signal) sets some sLight problems.

So, %he composite character of Zhe H,
hypothesis (noise only) which exists then even when
the covarniance of nodse 45 known, takes a parnt in the
formulation of the test fointly with statistical
{ndependance or dependance of signal's paramelens.

This wonk explicits these fwo points in
onden fo Lead to the general techn,éque"ﬁ&,éotéue dispen-
sion of Hy into N hypothesis of nodse in the space of
parametens of signal and of two by two grouping of
the N + N hypothesis in ondern to reducethem to a Zest
formulated with N + 1 probabilities.

The cases of non-stationnany gauwssian
nodse with nandom mean power orn with tangential
stationnany model (M hypothesis o4 noise) arne dévelop-
ped. The fomulation neduced Zo M (N+1) hypothesdis
linstead of MN+MN) of the Neyman-Pearson's optimal
fest with constant condi{tional wrong alarm probabili-
ty 48 studied fon singulan on regularn active defection
(asymptotic case).

The type of §iltening and the hermitian
4orm of generalised ambiguity function, deducted grom
the straucturne of the test, are specified.
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T - TESTS OPTIMAUX D'HYPOTHESES MULTIPLES. CAS DE
[A DETECTION ACTIVE R&F. £43,123,L3]

Les test d'hypothéses multiples sont
définis sur N + 1 hypothéses simples comparables
(N quelconque). Dans le probléme de la détection
active nous sommes en présence de N + 1 hypothéses
ol N hypothéses Cj , Hj “signal présent de paramétre
J" sont de méme nature”et ol 1'hypothése Cq , Hg
"signal absent ou bruit seul” se présente comme une
hypothése composite dont la nature probabiliste est
comparable & 1'hypothése composite Hy "signal présent”
On ne peut donc pas étendre d'emblée ta structure du
test & N + 1 hypothéses comparables auxN + 1 hypothé-
ses de la détection active, mais on peut le faire
sans modification aux N hypothéses comparables Hj et
B suivantes :

N Les Bi sont

H0 hypothése composite = U B, supposas tre
i =1 des événements

ne N co _ N incompatibles

H1 hypothése composite = U C entre eux et

avec Tes évé-
nements Ci

Cette dispersion fictive (car la dispersion
réelle est inaccessible) de 1'hypothése

H0 =U Cj sous la forme
i=1

ﬁg = UN Bi peut se faire par Te biais
i=1

de la considération d'une cible fictive (toujours
présente) pouvant présenter deux propriétés mutuel-
lement exclusives : celle de délivrer au récepteur
le signal 3 (t, ) de gabarit S (t) ou le signal
O'Ce; 8p) de gabarit 0 (t) ou O(t) =0 V&
lorsque le paramétre de la cible a pour valeur 8, ;
c'est-a-dire qu'on suppose que la cible possede
soit un coefficient de réflexion r=A-F(¥) (F(z)
fonction d'atténuation spatiale) soit la propriété
de ne rien émettre (nous envisageons cette propriété
comme distincte de celle d'une cible non réfléchis~

sante)
Te[mﬁ]

S(t) # 0
pour t€[0,T]

Attachons & ces deux modes de comportement
physique mutuellement exclusifs la variable aléatoire
3 pouvant prendre les deux valeurs 81 et So

Notre probléme est alors régit par les proba-
bilités suivantes

Probabilité de 1'observation
6"’{“? e’-{KP % { A,
{Am- O[KP(ti-?q)]}zo
3 5> > -
~(%.8) - £(3-3) - £, (R)

1
2>

1
p

i

h

§,%) = R(8,X,3)+ P (8% 2)
4r(>?66):4mr(?,1%,)=l5{'{t(77 )=

94
=dL (X-%) =L§_‘ﬁ(>—<')
/p,(z,cé): /rn\,(é;,;(’,é) =T';¢'/1"-(Xé ﬁ)
d’l 4

=T, 140 =A%)

o uo P (8 ) T

™ o= R (8, 4) T
P(%) = Pr(d,)=T, 41,("7'{,)‘—‘%
Pr($,) = Pr (F,)=T ’f‘r(étf/ﬁq): Rs

Le test de Bayes consiste alors & prendre une
décision en faveur de 1'hypothése parmi les 2 N

hypothéses ayant une probabilité a postériori maximale
ces probabilités étant

= ’ > . -
Tro«ué,-/ra(x) & de AaN
E'TT‘{;/(;(X) § de AaN

peut étre omis)

(4

Les tests sous optimaux que 1'on peut en déduire
par composition partielle ou totale des hypothéses
sont les suivants :

- composition suivant 1'amplitude /\,n
on choisit 1'hypothése de probabilité

a postériori maximale parmi L=P-Q
ﬁ:~_LL/' ~p ,= _’T/ _
oy 0 =T NS LM

T p () &) = = T 0
) 4Tk 1?% )= ‘ Lo~z
- composition totale : on prend une décision en '™

faveur de 1'hypothése de probabilité a postériori
maximale parmi :

o (0

-
T e, (X
Si 1'on avait considéré dées le départ le para-
métre A, comme indésirable c'est-d-dire si 1'on avait
voulu construire un test n'amenant qu'une classifica-
tion suivant '6{:‘(' on aurait pu obtenir la méme répar-

tition de probabilité en dispersant 1'hypothése
composite Hy suivant @ par le biajs d'une cible
fictive ayant la double propriété exclusive d'étre
réfléchissante ou totalement absorbante.

~ - /. ‘.
T ow Swdap (A=A, WA
o & $=(£A) " (23 -
= (x)
R PR M
T T4 0
Les probabilités a comparer en vue de Ta décision
sont alors
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A
é" X =TT )
T T p (X)=T
mz= 4 A &'1ﬁf( ” 1'/f2
I.1 - Nature de fa_£oi _de_probabilité ki

La Toi de probabilité Ay introduit une clas-
sification & 1'intérieur de 1'hypothése H, (classifi-
cation qui ne dépend en rien de ]'observa%ion et qui
est donc totalement § priori)et conduit & affecter a
la méme case j dans H, le résultat en cas de rejet de
1'hypothése Hy .

Cette situation est physiquement inconfortable
en ce sens que 1'observation ne présentant aucune
information sur Al ne permet aucun apprentissage de
la loi.n%dont on pourrait tenir compte par la suite
comme connaissance & priori pour la classification
(cette situation est totalement différente de celle
existante pour la Toi Tté).

La seule issue raigonnable est donc Ta décom-
position de 1'hypothése Hy en N hypothé&ses indicer-
nables ce qui revient d se donner une Toi de proba-
bitité LL; uniforme

& _U:& = ;j_
ydedan N
Cette va[eur de probabilité sera dénommée par la
suite TI,
’ 4 . ’ !
A= =4 - ... 4L =T = :L-: __j___
toor B NTO N MPQ
On posera aussi -y

~o Vi TY
TTb = TE51T0 = €/1h
Le probléme de 1a comparaison des 2N hypothéses
(B, C4) est ainsi ramené a la comparaison de N + 1
probabilités afférentes aux N hypothase Cj j de 1anet
8 la probabilité d'une hypothése
Co, Ho

représentant une des N hypothéses indicernables Bj jde

1 & N de probabilité & priori -+ . Wo z
o N

Ces N + 1 probabilités sont
-+ HPE R I e
Mo ALK, - I T (XD, 1 T (X,
TS T, T S st
iTL DK, T, - Cee TTN/F.N(X)_;

Ceci défini N + 1 domaines disjoints de 1'espace
d'observation

Letest optimal de Bayes en détection active
revient donc & prendre une décision en faveur de
1'hypothése de valeur de probabilité maximale parmi
les N + 1 valeurs de probabilité précédentes

Dans le cas d'une distribution continue de la
probabilité & priori du paramétre @

'

/
TT = i d i Tr = _4__ e - I g
0= evient T A_e,c[e = T d8
= —2__ dAdkdw
AAAK-Ar
avec la densité
T4 -4 1
A8V T AADAKAv
Av = Qa%ax - 1;h|n
AK = ’<Mav - Knhn
AA = A - .
Max min

IT est & noter alors qu'en détection active la res-

triction a une formulation du test de Bayes optimal

a 1'aide de N + 1 probabilité& a priori comparables,
N

entraine que

oo NT,+ 2T = 4
:E: 1‘& < 4 puisqu'on a 4

0

m=A-T,

: N

£ R T, = N.TT
e /% = ;I 'ﬂb = s

tandis que le test de Bayes construit sur N + 1 hypo-
theéses comparables ol 1'on explicite arbitrairement
une hypothése Hy simple posséde la propriété

N
%T[}:’l /30:'?0

En effet, on peut donner & Ta partition corres-
pondant au cas d'une hypothése Hy composite de N
hypothéses indicernables la forme singuliére suivante

- vd ~ -
D%()_(') = DO(X)= -QQN(—X) ou seul [%()-()) =4 s XEDO

Prababilité de decision correcte D= 0= D,
N N
P - D - - 2 / -»> > -3
= ()T AlX)dX + DO f(X)dX
<= %, o Rm a{ (DT 4u(5)
= /n‘ X3 dX . / v 1dX
= (N dX + = [ DT )dX
A 00e IV Ay
D §°
o
fe=MR+TMB =T A+Tp

Modifions quelque peu 1'expression de la probabi-
1ité de décision correcte /3 _ /3
), =

s E-4 ™~
R=%é(bd+mﬁ @ﬂjﬁ

d ~ . -
" s BT [Fr (B -pa)] Ae T2

NB ~ ko est donc maximum pour la solution de
Bayes définie par la partition particuligre en domai-
nes ;'DJ.

(11 est & noter que N-freste fini ainsi que N-Pg
lorsque N~ oo c'est-d-dire Tors du passage a une
distribution de probabilité a priori continue)

1.2 - Mécanisme de combinaison deux & deux des

Les distributions des probabilités a postériori
(a‘1x(5?>prés) dans Tes deux hypothéses sont alors
(8= 1'(8) Wie)

A

By T (&) (DdE

H., T, T(8) 4, (D) dE (8 =T (8- (v)
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- Le principe d'indicernabilité dans 1'hypothése
Ho impose le choix suivant des lois & priori
) B>
WE =Cho =% o (M) =Cy, = Wy
La détection et 1'estimation des paramétres uti-
lisent = par suite Ta comparaison des probabilités
suivantes (au nombre de N+ 1 dans le cas discret) :

ﬁ;) ) Trﬂl(‘}fl(x 8) TI;J/W««/\(X/G/F)

1 .n., —"‘"——I—‘/fl
S w(e)wm»n( X; 8 Y ()
o T A (X)

Cas desparaméines non indépendants

Introduisons le paramétre aléatoire non indé-
pendant A= LF(r

Les lois de probabilités a postériori dans les

~deu>§vhypothéses sont : o .
B, T L@ (V) 1,(R)dEdA z[’t{A/@')zil[A-F('z‘)}F(ﬂr)
H (%) =T el 66

T U6 (V) (K, 6a) )d8dA

Montrons_que la comparaison des hypotheses en
nombre N sous Hy et N sous Hy do1t se faire entre
elles deux & deux a “donné et qu'il faut maintenir
1'uniformité des _lois des parametres indépendants
(composantes de @ ) sous 1'hypothése H

En effet si 1'on apphque cela on obtient une
distribution réduite de N t probabﬂ1tes

T(&TIAF] 1 (x 8 iA) !

~r ~

T l 'n‘ X

a 7 " -“-I 4,\6 (X) 0 } /\( 8 A)
qui est la distribution du cas precedent calculée
pour r= A.f(7)

Les deux distributions donnent alors compe
ce]a est nécessaire une méme va]eur estimée ¥ et
K et des grandeurs estimées A et y1iées par la

relation
“~

A=t
£(e)

puisque

-~ = .
(1a grandeur estimée v est la méme
dans Tes deux cas)

AT T 8)= A(X. 8, r=Afm)
r

En effet K,»: et est le triplet solution du
systéme d'équations simultandes

JA,

]
. )/\Kr (’1' K:r)=0
=4
IN @
a - ! r(’thlr) =0
>
%) ©)
(4)AAA (4)4'\»\ (4)"""
4\“(‘(; K/'r):O ﬁ\r(’thl'Y)=O /r\r(’rl-K;r):O

de méme le systéme d'équations suivant fournit
Testimé du paramétre vectoriel dans le deuxigme cas

‘_>_f\_r=o,‘l\_ ‘l’l.i‘.’_/\(«xs(ﬂ/\)
dx dr Jdv =r
+/\ s K;A-FE)- A- F(r)
ON IA “
—_— =20 Lagge A
P = K/\((*c’, K; A-f(v)
AN _ A, Ir @
— =0 = /\ T K AF(D) - F
OA dv oA T (= e

verifions que le triplet ©=%, K= K, A= /('()
calculé a partir du triplet so]ut1on du prem1er Sys-
téme est précisément solution de ce systéme

“ . o ®
d—/\) = /\( (z,x, r)+/\('rKr)r F(’r = 0
e =" (2 @

ALY F('f)
(1>, .

(QJL) AN (RRE) = 0

Koaa K " @
ik /F(“)
@) n A "

(()__/\_)4 P /\ (’Z‘/Kl’2:)'{:(#!")4J

IAR R, /F(%)r v ® C.Q.F.D.

A(F)= Max I_FA:_ A0 0 > 0/~ - Bayes

pury
jdedan Ty Ay (X0 l/b(al)—*NeY"“m
, . , Pearsan
T Aa) y,, T 4:¢_<>9 o = P (B3g)
N He0 (X) Fdedan To o (XD “‘/B/P = Max Ho
IT - EXPRESSION DU TEST DE BAVES ET NEYMAN-PEARSON

(N.P.T OPTINAL DANS LE CAS D'UN BRUIT GAUSSIEN
NON_STATTONNATRE DE COVARTANCE CONNUE [TEST
ASYMPTOTIQUE DANS LE CAS D'UN PARAMETRE & CONTINU)

X(r) = Na Y MN=a r*c. Ref [1]
exp[ -G

A J_T(E)

4

< l'f d a — = o
ave. 6 sofulbion de e/(__, 2a C)O

A(xw) = M“x Tr“”

Gg - 2~R§.—% = 2A-Rg - A e
Se= A2y, /r'(f- F) Q(eddt = 8.0, belT,, b1
kg T

A o
R f XN A5t e = [ Bg 0t

T,
t e [0,%8+T] 1ntervaHe d'analyse

avec

T retard € [0,%8]; t ; instant de décision
partielle t,efo, ’€+T], to = ~6+T instant de décision
finale 3 T 1nstant antérieur & t=o,généralement on
utilisera }'observation a partir de T = -A si A est
la durée maximale, de 1a mémoire statistique du bruit.
Lorsque la loi Tr(r) est uniforme,, le test se réduit a

Mux [Logv(e) 4 ___E ] ”'E'Los ‘T/ Bayes

ZaVe % Log,é(c() NP
117 - BRUIT GAUSSIEN NON STATIONNAIRE DE PUISSANCE
MOVENNE ALEATOUIRE RéF. [2],03], (4]
Soit Te bruit de puissance moyenne aléatoire

x(=Na Y& ; Es{xthX(V)/a} =[M{ht)=a M)

P(aty= Es{ytoyero}  supposte conue dans

4
43R W4 AKX
(D= L et Dz — =
/r;r" @ Jdern 1 loq * (2ma)? detp®
T
on a -4 Yr‘1)—(’

’ ¢ 20
@(?,a):ﬂ(a)ﬂ' ___4___." A e
° (@wa)% (det I
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(

N(-&

m’\n.;

g

t 1 ($a8)=TwE 1
T: (Tr"-)h/l deH"
(n nombre d'instantsd'observation = nombre de compo-
santes du vecteur d'observation)

Le test de Bayes optimal s'écrit

A -
4.6:5;" a so]utwn de 3_'%_(_7&6:)0
Xab ~ a
N = Max, 8 /P(” )> Ifg{o solution de O4y(Xe8) o
n M P2 __, =
axazy’;(qu) na T 2 solution de Dae
Ho, on on 17-0 ,a)=o
soit da
. A myRBa
X __Fh()() = Tr,(a'\n) (8 Aon % 2% T,
() AR e = im0 | on, o
n hh()() Tr(aon) w Yn ~<,. ™,
H01%n
a T2 20 T
a solutionde a -~ X[ X= 2 T
o " n (o)
A D > 3T 15 - 2 &
a 0 —"X-*FX—__-_-_-ZQ-‘T(Q)
@ solutions de a _v\'( > 9( Se) —a
P - A [R5 (x-3]-0
T, —=, = 2, 5}
posons ¢ 2AXp'Y T 2a c)e[ F ]
n n
nous avons .
-~ . A 2T as
a,=lm a _lim A - -
e Nnoo ],:goghxrl X l:’:m?h -'5
Py . -~ . 3 2T .4, @
a, = lim _a,=hm 2 (X-3)r(X-3)
= i - A 4
“':T’“? hr\w—‘>oa7{ G"'G

avec é\ so]ution ‘de
c) Truy 968 _ 4
(B f'}g 28
Le test optima] symptotique est donc compte
t de {; A 79 168
enu lim (_____’) 2. eXP(—Z—%_e)

n- oo 4-46
n an -
e na 4GB S
T(F-38 e 7F e
Tl"(j') T’ K T
Ho:f

Cette expression contient implicitement Tes
cas d'estimateursbiaisés ou non de la détection
singuliére ou réguliére

Rappetons que Gg = 2 Rg ~Yz
%4 - hn»oc n "'3 Y1
la valeur 11m1te de)”h XM X a pour expression
lim fo = //x(f)r‘(mxmdwe /r'(\'u)r'ul-)du )
T Ta Tt <,

le br‘u‘lt a une puissance finie la limite
de X r' x n'existe pas et fn a une valeur Timite
finje f

Deux cas sont & envisager :
- détection réguliére

G, a une valeur finie pour tout 8 .
et “m“.;w.ene Gg : l‘""néooe"e/n:o g-e"-"o
§ est alors dit estimateur parfait

L'estimateur parfait existe si le signal est
d'énergie finie,

On a alors les propriétés suivantes
£ 5§/ = 03 =
s{ Ggr=a ES{%O} a

[eolq-

Var{f/a}=0

Le test de Baye’s optimal s'écrit alors
3 % L
= T8). 2
Alxw] = Ma_é; Toet F <y— :ﬁQ
Ho

On_est ramené au probléme de Bayes optimal a
connu ou 1'on remp]ace Ya" par = f(x)

4
W, (g excp{-4 Y] /\(xuw)-“'@)e §78

T, W(8HWi§ exp[-zf -6g]  Alxm)=Max Axo)
2]

- détection singuliére

. -3
dg=lm “G“% a une valeur finie différente de
Z8ro . Ggest alors infinj
fest a1ors dit un estimateur biaisé.
Le probléme est dit singulier

On a alors les propriétés suivantes :

ES{E/E}:Q Es{f/e} atgg Var(f/) 0
Dans ce cas singulier onAaGA ~ 3.
TS WE TS R
ND4] = =gy T e’g ﬁo.ég & devient
Log Alxhl= ?r Z' 0

Zf N Saw
avec @ O(X) solution de 1'équation %e/c)'é =0 Le

caltcul direct en utilisant 1'expression (1) aurait
donné la méme v 1 ur sous la forme

Logxl >, a_._g'_f =0 &,

f 3’ %'_‘. 4‘6
c'est-d-dire de fagon equ1va1ente 6 0

Le test optimal de Bayes de la détection singu-
liére est donc _ A

4 e :) —>
Max 8 d O = 8 qui donne le
g |2 Z 0 max.
Ho

Considérons le rapport des maximas de probabili-
tés & postériori /\ défini pour le test de Bayes
opt1ma1 dans Te cas de 1a détection non singuliére

AKX = qu T‘-(e) e"P[zf(YJG"(X)] Max /\ X

Uiy = Log /\(X) Max L03 /\_.(X)- Max [LoST"(eJ

AVeC G (@12 2Ry oo—v (x) : mcm]
—-ZAR Xy - A2%(X) et X= {X(l—)}

Les tests & probatnhte de fausse alarme condi-
tionnelle fonction donnee de a de la forrne o( A(a)

s'écrivent A (X) >A (f(x)) U (X)> ,&(fCXS)
ou bien &, X /\()?)
/\)_(.)>4- *>4 avec X) = —,
X B U«&(X) = 0 /\&() A, (§00)
oil A’&(a) solution de o =,ﬁ(a) —_-,K(A,a.)

el Egla) = Log A G avec A (»,a)

-

défini par A (s,) = [410 (N dX P LMdA ff’cwdu
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En effet sous I'hypothése(ﬁo, a), f(f(')

est une grandeur certame

Es{ FIX /~ =
{[ﬂx) Esgg(x)}]/H a} o

et /\hest une variable aléatoire proportmnneﬂe a

/\/&_ = //5 ¢, ()
La probabilité de fausse alarme conditionnelle
a "a" est donc dans le test utilisant /\&

A,f()()>4 - D*M
f~’f‘sx>dx fP (A dA,

o

[/5 (a)- _J (a)d/\

o = [ P (AN done =/?z(a)
. 4 ()
puisque A

o(a=}t(/$/&(a)’a) = j’\.(a) C.Q.F.D.

Parmi ces tests considérons maintenant le test
d probabilité de fausse alarme conditionnelle cons-

tante
o ﬂ«(a):

Montrons que si T st uniforme, la probabﬂ1—
té de fausse alarme est constante pour le choix d'un
seuil de test constant E_(a) = Cte = E¢

En_gffet si = T\'(A F):Gle maximum de U(e)
suivant & est réalisé par une valeur de A et &
solution du systéme d'équationssimultanées

Cte = o) — A.(a) =t (a)

2_u=0 o U= P
SUE=0 < u(B)=0 %U(O):O
La grandeur aléatoire
1 2
u(e) = “(e) [ RS ] présente les
mémes extremums

=Log T8 Tr(e) 4 (V”)?' que U(8)

Examinons dans ce cas la propriété de

o, =h(ta) = [O(u) dU =R (efa)
x, P[MaxU(6)>/ 1= p[Max U(e>>/ﬁ/]

Ho,a

Or la loi probabiliteé mu1t1d1mens1onneﬂe de

V(e)et par suite deU’(&)sous 1' hypothése Ho,a
ne dépend pas de a (voir plus Toin S.V.P.)

I1 en découle que Tha(VU) indépendant de
a et que ofq = h(t) indépendant de a . Par suite
la solution de 1° equat1on est donc t (a) =Cke =

r~ %’\I—

- Sous Hy,a v(e')fonctwn a]eatowe gaus-
sienne non stat1onna1re de la variable &

- de moyenne nulle
¢ de variance 1

La loi de probabilité mu1t1d1mens1onneﬂe con-
ditionnelle a Ho a est donc

4 v fasva
T%a (V)=
<21T>/z ddc 3 3
" o) ot Cag = C(3:, 8
Covamance Wait,
C(el n) Q____
- Sous *‘!‘,O,e \‘L}/el ( WQ"G"
RO(G)

V= dC B"h’ :A 1{)5’?
V(8 Fog e T4C®8 d —T:_\la

V('é")fonction aléatoire gaussienne non stationnaire

- de moyenne d-C(é”,@.)
- de variance A
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La loi de probabilité est donc —%(V~d%) (V—dCé,)

(V)
/rlx'me (2m /alderc N
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H"(ezf

Le test optimal est donc Max U % £,
e & Horf

IV ~ TEST DE NEYMAN PEARSON OPTIMAL A PROBABILITE DE
FAUSSE ATARME CONDITIONNELLE CONSTANTE DANS [E CAS
D'UN BRUTT GAUSSTEN NON STATIONNATRE DE COVARIANCE
INCONNUE A MODELE STATIONNATRE TANGENT DEPENDANT
D'UN PARAWETRE ALTATOIRE VECIORIEL ReF. [ &1

Nous considérerons le cas ol la covamance incon-
nue du bruit gaussien (de forme générale Ua(“’) connue)
dépend d'un parametre aléatoire vectoriel p(vamab]e
aléatoire sur 1'intervalle de temps de stationnarite
locale ; fonction alétoire du temps sur des temps plus
longs). Pour la simplicité de 1° exposé noys ferons le
choix non 1imitatif de Tois & priori T(F) de P et

T(8) de & uniformes. (Nous ferons également comme
si le temps de stationnarité &tait au moins égal & Ta
durée d'analyseB:T).

-

La Toi_de T'observation conditionnelle & P sous
1'hypothese Hy est Fval=yavs

TL?(X) (ZTT)"/ JdeHL e

[" définie positive symétrique E'S{XU-)X(H } l— t)
f

L'estimée de cette covariance au sens du "maximum
de Ta probabilité a postemom“ est a]ors obtenue comme
solution du systéme d'équations
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L est1mee rﬁ'@* de la covariance sous hypothése
signal est elle solution du systeme d'équations
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Si 1e bruit est 1oca1ement stationnaire (admet-
tons ici€+T ) on a [" = ri‘_& Ce qui entraine que
1 est1mee de la covar1ance est so]ut1on de 1'équation
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ou encore

Cas asymptotique de la détection réguliére{At -»o)

Si Iim

n-—>o0
le deuxiéme membre de 1' quatlon (sous H1 ©) préce-
dente s'annule. L'estimation P/ (“P sous hypothése
"bruit seul" coincide avec 1'estimation sous hypothése
"signal". L'estimateur est alors parfait. Ceci arrive
Torsque le signal est d'énergie finie conjointement &
une puissance moyenne de bruit finie.

IT ne faut pas confondre cet estimateur parfait,
qui existe si 1'on connait la forme générale (dépendan-
te d'un paramétre) de la covariance, avec 1'estimateur

an’é' existe alors ln'm Q,n?ézo et




ASPECTS PARTICULIERS DES TESTS OPTIMAUX D'HYPOTHESES MULTIPLES EN
DETECTION ACTIVE

biaisé asymptotique b~
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solution du prob1eme qui ne présuppose pas une telle
connaissance et olt la forme de M fr)est a priori
quelconque. Cet estimateur plus général ne peut étre
parfait que si Te temps de stationnarité locale est
trés important vis-a-vis de Ta durée du signal ou si
1'on dispose d'une référence "bruit seul". I1 est
obtenu en annulant les crochets des équations (1) et
(2) aprés avoir tenu compte de la stationnarite
Tocale.

On peut vérifier que 1'équation (3) donne comme
estimateur

T -4 o) N

a=lim L X1X N =al'v)
n-oco N a

dans le cas d'un bruit de puissance moyenne aléatoire

Tocalement stationnaire x((.):\[a'y( }) avec ES{Y(})Y():&};I"@

L'équation fournissant 1'estimateur parfait de
Ta covariance reste identique a 1'équation (3) avec
second membre nul lorsque les lois de probab111te
a priori de p et 8 ne sont pas uniformes. L'estimée

r";r obtenue est indépendante des lois & priori des
paramétres .
V.1 - _Formutation du tebt dans fe cas d'une

L'estimateur parfait fournit rt* et en parti-
culier par une decompos1t1on arb1tra1re A
o) ‘(’t‘)
f= M(x)=b
P—O(O)
En faisant Te rapport des maximas des probabili-
tés & postériori utilisant 1'estimateur parfait on

obtient ’Az“-G—@’
A (x(») = Max 'é’ ez d qui se réduit a
R Ry = Ju X Qup (1) dt
A(xw) = Mag e FW¥g ol r(» r?@—.(l-)dk %(f}
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Un raisonnement ana]ogue a ce1u1 deve]oppe
précédemment montre que 1a probabilité de fausse
alarme conditionnelle & 7 ou I'# est constante si

1'on choisi un seuil de test f1xe te . Le test est
donc :
M‘(R >>t MaxiVis
QX = ax-—H
FONF I/ &0 e<c
i)

Si 1'on peut factorisery(e l_‘(*:) b’(v)-}»(v)«?v-(v)
ot A(Mest le gain complexe d'un filtre lindaire
homogéne causal dont le filtre inverse existe, on
peut mettre Rr* el Yo sous la forme

Re —lx(r)gw(e)dk W = /iu—) S (R db

avec
X = fH(r FYX () d¥ S,,(e) H (- r)g,,(r)dk
T-

Les erreurs d'estimation des paraﬁetres (v,
sont entiérement déterminées par la fonction
d'ambiguité hermitique
C(.J’ 3" = )7”5”’ 5’"

’

avec fﬁ,(ﬁ) ,_,(!-)dt -
Vi 5V 5 Gl
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qui est en plus symétrique dans notre cas de signai
réel et de bruit de covariance définie positive
symétrique.

V - STRUCTURE DES SYSTEMES DE TEST DE NEYMAN-PEARSON
OPTIMAUX PRECEDENTS

I1s sont représentés figures 1 et 2.

Ces schémas sont tout & fait généraux pourvu que
le temps de stationnarité du paramétre aléatoire
scalaire a ou vectoriel £ soit au moins &gal a la
mémoire statistique Tocale 4 supposée finie du bruit.

Si le temps de stationnarité est plus petit que
la durée d'analyse i1 faut alors utiliser 1'estimateur
parfait courant fonction du temps qui existe sous les
mémes conditions que celles déja énoncées. Ils s'e -
priment :

-4 ,
™ (hE) ou r?;(r-tv different de zéro sur le
domaine te-t1 = A

-=

el =4 n:._A_-
4 . At
f(l')" '“:'_,“_\:; ind, 2aren 4 Ak &‘ = C—CT"
J2 5°(¢) solution as ymptot1que de 1'équation
+n y,_!-gzl 9-4’
g[—wlp'_ii X X T .0
n ~ AL [AEr Y| 'l)"fl‘.‘”é ’U"!A’.-lu“/ ()f
ALD = 3 2
avec = £ -Ta N = __[_3___
At At

Si le temps de stationnarité est éga] 3 Ta durée .
d'analyse -A 3,6 +T+4& il suffit d'estimer
prea]ab1ement #° sur T'intervalle de temps te (-2A 1)
L'estimateur général pourrait d'ailleurs alors étre
utilisé si T'on est sur qu'il n'y a pas de signal dans
cette tranche de temps.

Dans 1e cas de la figure 2

- 89 As > '\6+T+2A
1'opérateur de filtrage adapté peut &tre réalisé sous
la forme d'un filtre Tinéaire homogéne causal, unique
a K donné, adaptatif d'analyse a analyse puisque

-—>
[4 pour —A<t< ’€*T+A = constante

fP = f(l'o) f( a)
1 operateur de blanchiment posséde les mémes
propriétés

- 51 Bg < "€ +Tr24(estimation courantesura)

1'opérateur de blanchiment devient un filtre contini~
ment adaptatif équivalent & un filtre linéaire non
homogéne causal.

L'opérateur de filtrage adapté est un systéeme
cont1nument adaptatif realisant 1'opération

5,.&) ~[HA (+- t") B FIdt’

Ha (k- t)ﬁa.(r)dr

(F-4)

(non equivalent & un filtre causa])
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BRUIT GAUSSIEN DE PUISSANCE MOYENNE ALEATOIRE BRUIT GAUSSTEN DE COVARIANCE INCONNUE MAIS A
MAIS DE COVARIANCE Dt BASE CONNUE MODELE STATIONNAIRE TANGENT DE FORME GENERALE
CONNUE DEPENDANT DTUN PARANMETRE ALEATOIRE
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