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円ro射巨nre甘Ster－Zidek 法によるJa可eS－Stein 推定男tの改良  

東大・工  久保川達也   

）′をp一変畏正規分布Np（β・Ⅰ）に従う確率変数とし、平均 数It∂－βll且＝（∂「β）′（∂－β）に関して推定する問題を考える。  
l  

ベクト去i去長逝  

推定貝は危険閲数R（β．∂）輔［ll∂一打㌣］によって評価きれるものとする。  

Steirl（1956）がp上3 のときの Xの非許容性を示し、James－Stein（1g61）は  

改良された推定熟  

も怠＝（卜（p－2）／＝‖鼠）X  

を構成した。以来 X を改良している多くの縮小I佳定見が提案されてきた。特に  

RarallCllick（1964）は打ち切り推定男  

o  ir MIFま。－2  
㌔5  

0Lhe川ise  
完＝i ㌔s＝  

を撞案し、量が短より俊 をえ 
変てしまっており、  

2 
れていることを示した。短 は＝川加－ZでX亡の符号  

は∂ぉのこの望ましくない性質を取り除いているわけ  

産も  ＝1PまP－2のときには0でβを推定しているわけで満足い  

さらに怯のような打ち切り推定恩は一般に非許容的である   

である。しかし  

く ものとはいえない。  

ことが知られている。  

ここでほ短・童の望ましくない性質を除去する為に、Bro両1968）・  
Brewster－Zidek（1974）の方法によって、も を改良している、許容的で滑らかな推  

定毘を相成する。   

［1］短を改良している許容的推定m  

㌔∫を改良する和こ次なる推定鼎を考える0  

（卜。／川戸川ir川戸エr  
もぶ  

Othe川ise  
t  

∂（c．ー）≡  

且 
ll／2とし、f（い入）を自由度p．非心庶人の非  但し、C，r（〉0）ほ定数。入＝1lβ  

心㌔一分布の密度関数とする。  

c（r，入）＝p－2－2f。（r；入）／／吉t‾1f。（t；入）dt・  
とおくと．き、次の梢題を得る0   

捕題1．1  

（i）∂（c．「）の危険閑散は c に関して2次式で、C＝C（r．入）で最小となる。  

（＝）c（r・入）エC（r・0）与C（r）であり、C（r）は次のように表現されるo  

c（r）＝p－2－2【／吉tp／2‾2exp（喜（トt）r｝dt】‾1・  

－41－   



（iii）c（㌻）ほ r に関して印調増加で、0〈c（r）くP－2 である。  

この郁題から次の定即が成り立つことがわかる。   

定則1・1∂（c（r）・r）はも∫を改良する0  

さらに、分割を細かくして0＝㌔′0く‥・くr い壬、lくr七叫 ＝∞とし、   

∂（亡）＝（1－C（rlJ）′…2）Ⅹ1frl．J－1 ＜…2≦r 
lJ・  

なる推定昂を考えると、∂… はも∫を改良することがわかる。この分割を無限に  
細かくしていくと Fatou の郁題により次の定理を得る。  

定理1．2  推定毘  

㌔＝（1－。（＝l戸）／l川戸）又  

はqJSを改良している0 きらにStrawderma7－n（1971）．Berger（lg76）のよって捜索  

された許容的、－・般化ベイズ推定昂に一致する。  

実際、㌔ は耶前密度   

汀（0）：／吉（2n）－p／2入‾2（盗）p／2exp卜喜・頚18112）弧  

に対して†般化ベイズであることがわかる。  

［2］非分敢行列が未知の場合への拡張   

X～Np（β・αユl）・S～㌔漂の場合には、㌔が既知のときと同様に  
して次の結果を得る。  

p′2－2軒1  
釧（i：：≡；＋1Z  

。（ー）≡〕と蓬＿  
n＋2  

に対して、  

∂諷＝（トc（…2／S）S／‖Ⅹ‖2）Ⅹ  

なる】推定mを考える。  

定理2．l㌔はJames～Stei．、推定史（ト監書s／JIX‖2）Ⅹ 巷改良し、か  
つ いI卜Tsai（1973）によって導かれた一般化ベイズ推定晃に一致する。  

さらにX～Np（β・∑）・S～Wp（n・∑）の場合には、  

tp′2－2dt】－1  C（丁）＝吏L－劫′吉 
に対して、  

㌔＝（1－。（Ⅹ・s－1Ⅹ）／Ⅹ－s－1Ⅹ）X  

とおくと、㌦はJames－Stei・ト推定射卜幾（Ⅹ－s－1Ⅹ）‾1）Ⅹを改良し、かっ  
一般化ペイズ推定昂になっている。  
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∩Ⅳ EST†M八T†醐 7－rrド M八Tl＝X nF MFAⅣ  

石巻専修大字 今野 良彦   

母集団の分布が多変塵正規分布に従うとするゥ この分布のもと有限標本で、   

多次元の未知母数の同時推定問鱈を考えると、通常用いられる推定塵が自然   

な指先間数のもとで非許容的になることがスタインにより発見されて以来、   

この硯環について数多くの研究がなされてきた（本吉再演でほ、分散共分散   

行列が未知の均含について、多賀風花用分布の平均行列の同時推定問題を   

考え、平均ベクトルの同時摘花問題で得られている結果の多変最への拡張を   

弼告Lたぐ  

モデルとLノて、次のようなものを興ったっ Xほ mxpの確率行列で多変塵   

正規分布 N，帰帆†m①∑）に従い、S ほ いp のウィシャー ト行列で 恥（∑，n）   

に従うものとし、X と S ほ互いに独立とする。X と S をもとに平均行列 B  

／＼′ヽ の同時推電間踵を指先関周 tr［（R－B）∑‾1（B・－B）‾］に関して考えた。ただし  

をRの推定照とし、八‾を行列八の街置とする。  

ノ＼   

涌借間いられる排淀最‡1トーt＝Xほミニマ、：／クスになるが、スタインの結果  

′ヽ r上り非許琴「机こなることがわかるっ そこで、具休的に BML を改良する推定展   

を梢窮するために以下のような手法を打＝・1た。   

10 始めに推定盈の族を適当に制限し、推定最の型を定めた。  

2010 で求めたものに対して、Bilodealj and Kariyaの補躇を用いて、  

リスクの不憫推定農を計算する。  

3小 原筏に、リスクの不備推定魔を使い、新しい推定塵を見いだす。  

この手法はスタインにより考えられ、色々な間鱈に応用されている。  

′ヽ   

ここでほ、推定塵の族として、円（X，S）＝X＋▽ⅩIl（F）を考えた。ただし、   

ト（r－，‥．，rm；∩（m，【り）、fl‥‥，rm川ー．∩．。）は X‾xs‾lの順序付lナられた  
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固有根、11膵）は Fから実数への2回連続研分可能な関数、▽Yh（F）は   

m仰 の行列で、その（i，、ラ）成分は Xの（i，」）成分に関するll（F）の1階慣   

鍬分清岡教とする，この推定魔の族は、アフィン群に関して共変になり、   

エプロン＝モーリスによる縮小推定鼻を含んでいる。更に、この推定量の族   

に対して、リスクめ不偏推定塵を実際に計草すると、fk，h（F）／fk，   

Il（F）／fk ＝（＝1，‥．，min（m．p））のみを問いて表現できることがわかった。   

これは、スタインが分散共分散行列が未知の場合への拡張になっている。   

求めたリスクの不備推定塵を使って、従来知られているエフロン＝モーリス   

型の推定屋とは異なったスタイン型の蹄小推定塵やバランチック型推定量の   

多次元への拡張を求めることができた′．  
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Morc「nmparis（＝1S nr 日用 椚用 UMVU鷲 下or Ex叩Ilen†・ial  

I；几mi＝e3 Wit一IIAI廿＝c几しinIIS  

萌 揖源 （田立清華大・統数研）   

In making a decision，therp exisl．sIJS‖a．＝y one more statistics  

in staListical・analysis．Bcfore しhc crit．erion to select t・he best  

one among them w‖1be relat．ivc】yimportant．In statist毒cal  

infcrencc，thcrela．tive efficieney of one statistic comparing wit・h  

otheris col】Sidered as t．he one of rnostimportantindex．   

The（lefiJlition of rcla．tive effi仁iency of two statisticsis  

differentin estimation theory an【1†．psting th巳Ory：thp former  

r（）nSi†lprsl，hp rat．io of their va，ri；1．nCeS．侶1（ll，hcla．ttcr the ratio  

Of t．hcir sample sizes while they have same type I and typeII  

errnrS．   

TtlC aSymPt，0しic rcla．「．ive effi仁ienry（＾RE）is defincd asits  

∂．告ymPtOtir sensein cstimati… りIFゾ＝・y，n．nrll10WeVPrI川S fol．げ  

differ州L defin汗ions proposed hyl－itman（1949），Chernoff（1952），  

Ifodges ＆Ⅰ．ehmann（1956）and B乱hadljr（1961〕）in testing theory．   

We r：On（？ent．rate Orlthe comparison of maximlImlikeユihood estinlatOr  

（Ml．F）anr．1I川iforrnly minimum variance unhiased estimator（UMVUE），  

Whi〔：h a．re considered 乱S t，hc two most．important estimators for  

CSt．jm∂，tin仔 r｝arn．metOrl川f・ler a，n ELXP（）nf）ntialfa．mjly．They usually are  

erlllivalenしin t．erms of A】柑 ＝ndpr sqme re犀川1arity conditions．   

ln or（ler t．n discober whe†，her MI，Eisl）ett．er than UMVUE or not，  

Rn．0（1961－1962 a．nd1963）introduee（1severalconcepts of second  

Ordpr efficicncy．a，nd 打od研S ＆ Lellmann（1q70）gave the deficiency．  

裾IISPS tl律】a．ttel疇l）eCa．1ほe OFit．s more cnncrete sense．   

A simfりp rnrmula rnr tIle 乱Symr｝しotic expected deficency（八万D）pr  

MⅢ rela．ti）（モ Lo UMVUE wa．s o情a．＝lPd r（Jr the onel〕arameter  

ex†・r）nent．hlfa．mily．翫 錮Ve the exact expression of AED  

COrrCSPOnding t．o normal，］ognormn．l．invcr5e GaLJSSian，eXPOnential  

（or gaTnma）．Pareto，hypcrt）01ic secant，Bernoulli．Poisson and  

geomet．ric（or nc銅tive binoTnia．1）disl，rib‖tions．  
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vom－Mises分布における周辺尤度推測  

岡山理大  山本英ニ  

onNov．1，1991atⅨumamoto Univ．  

1．はじめに   

DirectionalDataにおける正規分布とでもいうべきvon－Mises分布（Fi5ber，L弧geVin分  

布）忙ついてはMardia（1972）忙よって広く紹介され多くの研究者に注目される櫻忙なった○   

von－Mise5分布は椰率襟度関数が   

1     佃佑尺）＝坤‾〃） ，一灯＜訂－－〃＜打  

という指数型で与えられ〝は平均方向，几は集中度（バヲツキ度）を示す母数である。ここ  

でム（K）はオーダーiの第1郁の変形されたBessel関数である。大きされの標木星＝  

（ヱl，…，霊n）が与えられると，その同時密度は  

J（旦；佑尺）＝ん（点；几）ム（云；拘KIR）ふ（旦l云，R）  

ふ（加）L′〔、1  ‾  
んn（且）  

昔（尺）’■n、…′ 2訂ふ（伽）  （2汀）n‾lんれ（R）  

たれ（瞑兄上∞  
軋ん（兄u）JJ（u）d叫 ん（u）＝ん（h）  

n TI  

C＝Rc叫云－〃）＝∑…（訂‘－〝），∫＝R諒（云－〝）＝∑血（空‘－〝）  
1 1   

と分僻きれ（云，点）は（〃，几）の最小十分統計盈となる。（仏尺）はCoxの意味で直交してい  

る。云が月の条件下で門生性を持つ。分解された密度関数ん、，たをそれぞれK，〝の尤皮と考  

えることにより，（佑几）の推刑を統一的に光度原理に基づいて行うことが山楽る。艮IJち   

（1）〃の推定はムに基づくMIノ推定を行う。み＝云となる。  

（2）〃の検定はム忙基づくLR検定を行う。このとき，未知母数忙忙は（3）の推定風を用い  

る。提案する検定皿はち＝2尾月（1－亡0可宏一榊）をF－検定として行うことである。  

（3）尺の推定はんに基づくMIJ推定を行う。周辺MIJE尾が与えられる。  

（4）几の検遼はんに基づくLR検定を行う。周辺もRTが与えられる。   

それぞれの統計皿は統一きれた尤艦法によって碍き川され，それぞれ統計的に良い性質を持つ。  

2．代の推定   

尺の推定はMIノ町周辺MLEが投薬されていて，それぞれ推定方程式  

R一円A（凡）＝0，  

兄A（加卜nA（K）＝0，  

－46－   



で与えられる。ここでA（尺）＝ふ（K）／∫1（几）である。屈（C）＝nA（代），∬（∫）＝0となること  

からMLEはモーメント推定盈とも呼ばれる。Schue（1978）によって，MLE克＞周辺MLE  

見が標本ビとに成立し，MもEの正の偏差が周辺MLEでかなり改善きれることがsim山ation  

studyで示されている。これを推定方程式の立場から見ると2つの推定方程式（2・1），（2・2）は正  

風不偏忙なっている。また両者を比校できる様にGodambe（1960）による推定方程式タ（旦：  

C）＝0の有効性基準を拡張した基督毎M（9）＝E2（gtc）／E（g2）（Yanagimoto＆Yamamoto  

1991）によれば周辺M工ノEが点い。   

3．修正されたもRT   

ここで∬0：〝＝〝0，j㌔：〃≠榊（代：未知）の検定間闇を考える。愚息検定が存在しないた  

め従来は  

描：2n∫n ＋2坤一幅（嘉一拘））  

ⅣAr∫0Ⅳ： 鮪f嘩一拘）  

∫CO肌 兄28坤一拘）  

の検定が用いられている。ここで私は〝＝〃0の下でのMLEである。Hayakawa（1990）  

によってX2分布に基づく展開は1／nのオーダーより下位で上の統計盈が漸近同値であるこ  

とが示されている。これらの検定塵ほ几→∞ とn→00で漸近分布が異なる。LRTで仕  

nto9（1M蔦＿l／n－1）である。さてYanagimoto＆Yamamoto（1990）によれば尺が既知の  

ときのエ属r（几）忙直接周辺MIJEを代入した検定盈エRr（尾）が点い性質を持つことが期待川  

来る。正規分布で㌔既知でのLRTが（元一〃0）／ケリれで与えられ，J2忙周辺MLE（元の粂  

作付きMLE）㌔＝∑（訂i一軒／れ－1を代入したものがエ即1い】）＝（元一拘）2／一りnとなり  

tコ検定，即ちF検定を直接増山していることに注目せよ。VOn・Mise5分布ではちとなる。  

この統計鼠は几→∞のときもn→∞のときも漸近分布としてF分布を持つ。7；の長さは  

5imulaとionstudyによっても支持される。  

参考文献  

Godambe，Ⅴ・P．（1960）・Anれ■〟αれ∫tα血・31，1208－1211．  

Hayakawa，T・（1990）・Ann・九∫f・〟αれ∫ねtiJf■42，359－373・  

Mardia，D・J・（1973）・Slatist；csqfdireclionaLdala・Academicpres5・  

Schou，G・（1978）・別omdT・沌α85，369－3TT．  

Yanagimoto，T．＆Yamamoto，E・（1990）・RMqfISM388．  

Yanagimoto，T・＆Yamamoto，E・（1991）・（inpreparation）  
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SL叩Wisc Rayns法による許市郎‖作造掲の椛成法とその自然な拡弓長  

閑東学院大学経済一学部 布能美一郎  

1．St，ePWise nayes法は flsl用用仁用7．！），＾nn ＜）f St二at・），Meeden and Ghosh  

（1981，Ann n「St，aL）らによって提案され、推定遷の許市性を示すのに簡  

潔で広い応用範閉を持つ方法である。原初にIt肌an Meeden Ghoshらが得た  

結果を示す。   

離散型確率分布1）（Ⅹt8）を考察の対象とし、確率分布・臓失閲数に次の仮  

定を置く。  

・仮定①：各 x∈エに対し、少なくとも P（Ⅹ18）〉0 を満たす 8∈0が存在す  

る。  

仮定②： 材」二の任意の櫛率制度（l入（β）に対し、   

J∈。 L（γ（8）・抽））d九㈱  

を最小にする∂（x）は一意である。   

鼠盈⊥ 〈Hmlan，Meede＝，Ghosh）  

標本空間、母数空間はともに有限とする0すなわち苫＝†xl・X2・‥・，Xn）・  

¢＝†81182，…，βk〉とするむ このとき、純γ（8）の許容的推定量とすると  

（1卜（3）を満たすような有閑個の事前分布の列  

tj＝1・2・…・m  九，j＝（九．j（81）十i（82）・…・九j（8k）），  
が行拝する－，  

k  

（1）慕1九之（8・j）九e（8i）＝O  ifl≠J  

k  

（2）い1）＝1x：g（x：九1）＝P（x18‘三）入1（8e）＞0）および   
1   

各i＝2，3，‥．，mに対し  

k   1 

々ごI  
紺）＝｛x‥g（x：九i）＝＝P（Ⅹ18a）九i（aQ）〉n and xgx（j）｝                  j＝1   

と定める。そうすると、  

m  

U コ：（J）＝ £ が満たされる。  
．i＝1  

（3）∂（x）はエ（i）上の各点xに対して九j（∂）を事前分布とするγ（8）の  

ベイズ解に－・－－・致する。  

逆に、（1）～（3）を満たすような有限偶の事前分布の列九1・九2，…，入m  

が存在すれば、∂（ズ）は r（別 の許容的推定男である。  
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2．ステップワイズ・ベイズ法の自然な拡張   

ここでは仮定①、仮定Q）は満たすが、母数空間0、標本空間Eは必ずし  

も布限とは限らない場介にl†馴1aIIMce（l（川（；h（】さ；h らの定理を拡張すること  

を考える。そのために次のような準備をしておく。   

エの空でない部分集合エ（i）に対．し、  

0（3：H））＝（8∈㊥：gi（8）＝ ∑1）（yl8）：＞n）  

y∈£（i）  

とおく。そうすると、標本空間をエ（＝，母数空間を0（：E（i））とする  

resLrictcd probdbi”Jy（lisLrlbuLion  Px（i）（x［0）＝P（ⅩIO）／gi（0）  

がwe＝卜del－inedである。   

次に、0の空でない部分集合㊤■ に対して、0■ 上に確率測度d九（8）が  

定義されているとする。このとき、0－0■．卜でdL（0）は zer・O prOba－  

biliLy mass を持つと定めることで㊦上の確率測度に自然に拡弓長できる。   

さて、定理1．の拡弓長のやり方はいろいろあるかも知れないが、定理1．の  

後半部分を次の定理2．および定理3．のように拡弓長することができる。  

星遡ム 標本空間苫の空でない部分集合の列り（i）‡i∈Ⅰと，事前確率  

測度の列（仙バほ1に問して、  

㊥ 鴛＝貰（i）（直和）  
j‡  

㊤0（i）＝（0∈㊤（エ（i＝‥d九iはposiLive prot）abjlit・y maSSを持つ。）   

と置く と、 0（i）∩（）（j）＝¢   1fi≠j  を満たす。  

が成立し、更に  

馴ほ最∂（x）が各（㊥（i），エ（i））」ニで事前構率測度鵡iより一恵に定まる   

ベイズ解  

とする。このとき、∂（x）は（8，エ）で許容的。   

監理旦二 仮定①、仮定②と、定理2．における仮定㊥，⑥に加え、更に④が  

満たされているとする。  

④l－i（x）＝ 
iP貰（i） 

（xl8）仙i（鋸 とおく（・そうする各x∈苫（りに対して   

0くl－i（x）〈川 が満たされる。  

このとき、抑定置∂（x）が各i∈Ⅰに対し、（0＝）・鴛（j））上でd九J8）に関す  

るベイズ解なちば、∂（x）は（9，E）＿l二で許容的。  
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N o n p a r ame t ric Ap p r o a c h in Time  

S e rie s A n aly s j s  

R y Ma. s a n o b II T a n i g u c h ii 

an d M a s a o I〈o n d o   

O s a k a Ulliv e r sit y  

a n d K a go s hima U niv e r sit y  

Suppose that（×（t）〉is a Gaussian stationary p「OCeSS Vith the  

SPeC†．raldens＝．y f（v）．11ere ve consider the testing problem  

ト！：  JK（f（w）〉dw＝C，  

againsf, 

∧：  JK（F（u）〉dw t c，   

Wherc K（．）is an appropria七e func七ion and cis a given constant． This  

Settin％Of testis unexpecteadly uide，and can be appIied to many   

P「OhIemsilltime series． For this p「oblem we propose a test based on   

aint．egrat of function of a nonparamet，ric spectralestimator of f（v）．   

ThenlJe eValuate the asynlPtO七ic pover unde「a sequence of nonparametric   

COnいguous alterllatives． Ue also compare the asymp七ot，ic power of our   

t・eSt Vith the other one，and sh（）u SOnle gOOd properties of ours．  

＝．is shovn that our 七esting problem can be app＝ed to testing for   

independence． Finalty some numericals七udies vi11be given for a   

SerluenCe OF exponentialspect「alalternatives． Thcy confirm t，he   

tllen「etical「es＝lts and†，he 帥（）【1mモSS nf（川「teSt．  
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分散が異なるk標本モデルにおけるパラメータの順位推測  

横浜市立大学文理学部数学教室  白石高毒  
1、モデル   

X．j か連続型の分布関数F（（Ⅹ【声．）′／ロー）に従う（j＝1，‥・，n‥iニ1，・‥．k）と  

し、XiJ’s は互いに独立とする。ただし、F（x）＝1F（Ⅹ）。さらに、便宜上、Jx2dF（x）」と  

仮定する。このとき、勘 と げ12は、それぞれ、i番目の標本の平均と分散であり、け12は未知の邪  

魔なパラメータで＃1の推測に興味かある。ここでは、平均の一様性の帰無仮説  

（1）  Ho：〟l＝・・・二＝甚k、  

の検定を考える。  

2、符号付き線形順位統計量と仮定   

X．j‖）二Ⅹtj8 とおき、針＝（りを1．Xまj（け∴jニ1，‥・ ．n！〉の中での；Ⅹi」（り；の順位と  

nl  

する。aナ。（・）：（1，・‥，nI－一斗艮l。Si（ロ）＝： sign（ⅩiJ（川ar（R‾．j（り）／「Y  

j＝1  nt  

k  

ただし、＼ニ∑ n．。つぎを仮定  

仁1  

（c．1） n．／N－→ii）0（i＝1，・・・，k）．（c．2） 0くJト「（Ⅹ）／f（x）〉2r（x）dxくα）．  

（c．3） a－。（Ⅶ）ニEり（U（m）n）1、¢（m／（n十1））。 化u）≧仇 ¢（u）は単調増加。  

3、提案する手法と結果  

k  米 2   

ST＝N∑ ［甘（少））／†n▲け12（り1］か大きいとき、一様性の帰無仮説恥を棄却する。  
巨1  

～   k  ～  
k  ～  ＊  －  ■来  

ただし、Ti（0）＝SL（0）－（nL／（Nq．））：（Sj（0）／（Nqj））／：（n，／（NoJ））。y と qL は y －→P＝0。（1／（N）、  
ト1  j＝1   

～  ni  2  

けま一→け、二Op（1／「N）となる一致推定量。J12（り＝∑ （a＋（m）1／n．でaT（m）は（c．3）で与えられる。  

m＝1 nl  nl  

定理、局所対立仮説AN：〝．二腑TAl／「NのもとでN－－→（カ として、STは自由度k－1の非心r2 に  

k  2  ■  

分布収束し、非心度は（可（¢，いl2£ titりl－A）2／αi）／げ2り）である。ただし 可（¢，¢）ニJ代u）代u）du，  
i＝l  O  

－  ¶1  －l  ℡ k  2  k  2  

q2（Q）ニJ（¢（u）〉2du，舛u）＝イ（F（（lTu）／2））／f（F（（1Tu）／2）），Aニ：（i－Al／qLln （1L／qll。鴨  
0  

巨1  i＝1  

10，000回線り返しのシミュレーションによって机1coxon型の順位検定と帖1ch検定法の検出カ  

を比較、提案した検定の検出力の高さが検証できた。Kruskaト随11is検定よりも提案した検定の方  

が帰無仮説のもとでの漸近近似がよいことも検証できた。  

次に推定を考える。H。が成立するときの共通平均 勘＝〝（i＝＝1．・・・ ，k）の推定と、  
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pこニ（声l，‥・，仇）の同時推定に興味がある。j町の順位推定量として、Hodges＆Leh皿ann（1962）   

のPt＝［inf（0‥Sl（0）≧0‡†Supi8：SI（0）≦0）］／2を考えることがでさる。この統計量を使って、  

k  ～2  k   ～2  
ン＝：れ潮ノ¢．）／∑ †れlノけ三）を りの推定量として提案する。   

i＝1  i＝1   

レ の推定として、重みつき最ノ」、二乗法   

～ k  － ～2  k   ～2   
少＝：1n．‡ト／町）／∑ in．／町）がよく知られている。  

i＝1  iニ1   

～  

「y（＝）と「1（＝）は共に正規分布に法則収束し、yに対する 少の漸近相対効率は、よく知られた  

1模本の標本平均に対する順位推定の漸近相対効率に等しい。   

10，000固練り返しのシミュレーションによる危険関数の倦も調べた。／上＝（〝■，‥・，〝k）’を  

〟＝（＃1，‥・，＃k）’の推定量として考えることができるが、ここでは、つぎの正値縮ノ川順位推定量  

を提案する。   

■ps ●   

〟 ＝少1kTmaX（1－C／ST，0）・（〝一少1k）。ただし、1k は、各成分かlのk次元縦ベクトル。   

〟 の点推定として、正借縮′J、順位推定量のほかに、  

次の予備検定推定量と縮小順位推定量   

●pT ●  ▲s  

JL ＝y l kTI（ST＞72k＿l，d）・（fL－少1k） fL＝リ1kT（卜c／ST，0）・（iL一少1k）  

を考えることかできる。  

■＊  ＊   

対立仮説AN（H。を含む）のもとで 漸近的危険関数1imlim即nin（c，N（〝－〃）’Q（〟－〟））］  
C・す¢ゴー畑  

によって、推定量の良さを調べる。ただし、Qは正使対称行列とする。定理、N－－，∞ として、k≧4  

■ps s －pT 一  
に対して つぎの（i）または（ii）の場合に 〟 は、〝，〝，〟 を 改良する。  

（i）H。が成立する。  

（ii）h のもとで、Qは、もっともらしい特別な行列。靂  

10，000回線り返しのシミュレーションによるの危険関数値を、重ね書きのグラフで表す。この場合、  

k＝4、nl＝・・・＝ndニ5，10，15，00、F（Ⅹ）＝正規、ロジスティック、両側指数、異常借と正規分布の混  

合、勘＝J12・△（i＝1（1）4）、け12岬1，Jz2＝1．3，J32＝1．6，αd2＝2の場合を調べた。その結果  

－ps   －s ｛pT ■  
（1）〟 は、〝，〟，〝 を 改良している。  

●s  
（2）〝 の危険関数は、nk＝5，10，15のときSTが（〝－yl k）の値に比べて異常に′」、さくなるこ  

とがあり、不安定である。  

●ps  
（3）〝 は、異常値に対して特に改良度が大きい。  

（4）△か大きくなれば、改良度が小さくなる。  

■pT  

（5）〟 は、△≧3とき、順位推定量のなかで最も危険関数が大きい。  
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Covariance Structure Analysis with Heterogeneous Kurtosis Parameters  

P．H．Bentler，H．8erkane  

U C L A  

Yutaka Kano   

UniveTSity of Osaka Prefecture  

Summary  

This paper discusses the analysis of covariance structure  

in a wide class of multivariate distributions whose marginal   

distributions may have heterogeneous kurtosis parameters．   

Ellipticaldistributions often used as a generalization of the   

nomaltheory are members of this class．Itis shown that   

a simple adjustment of the weight matrix of nomaltheory．   

using kurtosis estimates，reSultsin an asymptotica11y   

efficient esti瓜atOr Of structuralparameters within the class   

Of estimators that miniDize a generaldiscrepancy function．   

Results are obtained for arbitrary covariance structures as   

Wellas those that meet a scaleinvariance assuJnption． Two   

realdata sets are analyzed forillustrative purpose．  

Hain Results   

Let（∑（0）：e8◎）be a covariance structure 

generalizedleast squares（GLS）estimation for the paraneter Ois   

Characterized as follows：  

1  

（1）   F（∑（官），S）＝MIN － tr【（（∑（β）－S）C‾l†2】  
∂ ど◎  2   

Where Sis the sample covariance matrix and Cis a weight matrix．  
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Assune that the fourth－Order moments 6ijk10f the observation enjoys   

the following structure：  

げijkl＝（aijakl）J；jけkl十（a．kajl）♂．kαJl＋（ailajk）げ…tJjk   

Vhere  

∑（∂）＝（げij），  

鋸j＝（ヮi＋ヮj）／2   

Thenit should be noted thatl）  

Jii－l  

（i＝1，‥．，p）  

3J＝2  

represent theⅢarginalkurtosis coefficient，and that2）if ヮi＝ワ for  

alli，this structure reduces to that of ellipticaldistributions．   

The p2×p2 matrix r of the fourth－Order moments o’ijklCan be   

expressed as  

VeC【C：∑（β）】′  r＝2M（C⑳C）M＋vec［C：∑（0）】   

Where   

（2）  C＝A＊∑（β），   

A＝（aij）is defined above，and ＊ donotes the elementwise product．  

We say that the model∑（8）is fully scaleinvariantif for any   

O8㊤ and any positive definite diagonalmatrix D，there exists O’e O   

SuCh that D∑（0）D＝∑（0．）．  

Under these setup，We have the following  

THEOREH．  

The GLS estimator 曾 defined by（1）with Cin（2）is consistent and   

asynptotically normal，and efficient within the class of estimatorsin  

the basis of S．The minimum value nF（∑（訂），S）convergesin distri－   

bution to a chトsquared variable under the n10del．  
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ゼ［1をJ．1交る椰準をイ寸力■I二lしノた  

斉甘賀紐∴汀三親分：須丁  

東凍珊科大骨瑠⊥学部  椚水 邦夫  

1．降水景分布の確率的モデル化   

降水鼎の分布は非対称で右に裁く舶を引くことが多い．そのような現象をモデル  

化するのに好都合な分布の候補には対数正規分机 ガンマ分布，逆ガウス型分布な  

どが考えられる．本報告では，降水濃の確率的取扱いにおいて，降雨ゼロの状態も  

モデルに組み込むやり方を紹介した．   

砕畢変数Xの分布関数G（x）は  

G（x）＝Pr（X≦x）＝（トp）1（x）＋p F（Ⅹ）， 0≦p≦1   

とする．F（x）は密度脚数f（x）＝F，（x），X〉0，をもつ正偶連続分布の分布関数を窮  

す．Ⅰ（x）は帽段関数であり，Ⅰ（x）＝0，X＜0；1，X≧0を網たす．   

F（x）の分布型には対数正規型，ガンマ型，逆ガウス型などを選ぶことができる．  

もし F（x）に対数正規分布A（〝，J2）の分布関数を採用したとすると，そのよう  

な離散と連続の混合分科まAiLcllison and肘own（1957）ではデルタ分布と呼ばれ，  

また Shimizu（1988）ではデルタ対数正規分布と呼ばれている．記号で A（1－P，〝，  

け2）と表す．もしp＝1とすると △（1－P，匹，α2）は A（〝，J2）に帰着する．   

滞水・寒河江（1990）は，△分布の直接的な拡張に当たる，2つの観測点におけ  

る降水流を表す確率変数X，Yを同時に扱う碓率モデルをつぎのように与えた：  

f）r・（X＝0，Y＝0）＝ ∂田  

PT・（0くX≦x，Y＝0）＝ ∂－ド（x）， X〉O  

Pr（X＝0，0くY≦y）＝ ∂pG（y）， y〉O  

Pr（0くX≦x，0くY≦y）＝ ∂31Ⅰ（x，y）， X，y〉0   

ここで，0≦∂「く1（㌻＝0，1，2），∂3＝1－∂ロー∂－－∂2〉0であり，FとGは正の侶を取  

る何等かの1変畳連続分布の分布関数を，またIIは正の偶を取る何等かの2変最適  

統分布の同時分布関数を表す．仮定の ∂3〉0はⅩ〉0，Y〉0のときのXとYの同時  

分布が意味をもつために付与される．F，G，【lの分布型の候補には対数正規型，ガ  

ンマ型，逆ガウス猥などが考えられる．もしFにA（〝l●，Jl■2），GにA（〝2－，  

α2●2），llに2変畏対数正規分布A2（〝－，匹2，け12，け22，p）を採用したとすると，  

この分布をゼロの偲を付加した2変最対数正規分布もしくは2変盈デルタ対数正規  

分布と呼び，△2（∂n，∂1，∂2，〝－●，〝2■，〝l，〝2，Jl－2，J2－2，J12，げ22，p），  
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またはより簡単に A2 と表す．  

2．しきい偲法   

GATE（GlobaユAtmospherj．c Resear・Ch Program，＾Llantic TropicalExperi－  

menL）データセットの解析で，降水曳がある偶を越えた領域の割合と壁間的平均降  

水克との高い相関が観察されている．この事栗を鋭明するために，降水臭が でを越  

えた領域の割合と k次のモーメントとの高い相関を鋭明する式  

E（Xk）＝ β（k）Pr（‡〉て）   

を示せる．ここで，  

E（XklX〉0）  
β（k）＝ β（k）＝  

で  Pr（X〉TIX〉0））   

である．Xの分布に A（トp，〝，α2）を仮建すると  

exp（k′けk2け2／2）  
， u＝（1n で－〝）／J  β（k）＝   

卜q）（tl）  

であり，Keden and Pavlopoulos（1990）の方法による最適な でk は  

け2 exp（2k〃＋k2α2）  1  

（［k（ト¢（u））－－ ¢（u）］2  
J  

v（k，T）＝  
［ト（f）（u）］d  

・［k2頼ト¢（u）｝－U…］2｝  

を最小にする佃として得られる．ここに，ゆ（・）は櫻輝正規分布関数である．  
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多重比較における検出力と各手法の特徴比較  

名詩尾大学工学部 松口l貝一一  

岡山大学経宿学部 永m哨   

1 序論  

多重比較は様々なモデルの下でなされるが，本稿では1元配置モデル  

的＝ 情＋叛，f＝1，2，…，た；∫＝1，2，…，Tli  

ハ：未知母数  

叫は互いに独立に〃（〔，α2）に従う  

における／′・．の多頭比較で対比較に関心のあるとき，すなわち仮説の族が（／ム‘＝り：1≦よ＜  

J≦りのときを考える．   

従来．Eil10talldGabriel（1975，J＾S＾）やRamsey（1978，J＾SA）の研究があるが，検出力  

や手法の椛類および比較の多様性が十分ではなかった．EinotandGabrielとR息mSeyが提  

案した検出力はpeトp礼irpower（与えられた母平均の対が等しくないときそれを検出する  

碓率）と礼ルp礼iTSpOWeT（母平均聞に先のあるすべての対を検出する椰率）である．木桶で  

は，新たな検出力を提案し手法の比較を行う．比較する手法はTⅦkeyの方法（標本サイズ  

がアンバランスのときはTllkey一丁くmlllCrの方法），Tukcy－Welschの方法，Perit2iの方法（そ  

れぞれQ統計毘［スチューデント化した純【司の統計昂］とF統計塁を用いた手法がある）  

およびITol】n肌（トC叩CれIl孔VeT（1987，Bio¶netl・ic5）の方法である．  

2  シ ミ ュ レー ショ ンの設定と方法  

本桐では，伊2＝1とし母平均ハについては次の4和類の配置（c川舟げα日用）を考えた．   

・meanSWitheq11allysp孔Cedcon極IITaいon（tIQ）：FJ・i＝（a＋bi）．f  

・mmlnSW；1・1川一i‖；一一I111T”MlgC（MIN，nrn・丁一1SCy）：  

ゐが偶数のとき  

H＝…＝ ／恒2＝－J，／呵2＋1＝…＝侮＝J  

んが奇数のとき   

／上1＝・・・＝ 伸十1）／。＝」（ん－1う／（た＋1）】与．′，／上（川）／2＝…＝ ／‘た＝l（ん＋1）ノ（た－1）再  

・me孔nSWitllrnaXim－1mrangC（M＾Ⅹ，n且mSCy）：  

／↓1＝－（た／2）をJ，ノム。＝…＝ ノ恥1＝0，／上た＝（ん／2）り   

・meanSWitllSquarerOOtCOn允gllra・tion（SQ）：／LL＝（㌦二て－a）bJ  

これらはすべて∑ハ＝0，（∑J∫・ヲ／り1／2＝．「となる．（ただし，EQとSQではそれが満たさ  

れるように定数叫むを定める．）   

一方，検出力としては次の6種杭を考えた．  
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・人：孔1トp孔irspower［総対検出力］   

。R：母平均の差が1・5Jより大きいすペての対を検＝・尋‾る碓率［制約付総対検用力］   

。C：最小差に対するpeトp孔irpower［最小差検班力］  

。D：最大差に対するper－pa；rpoweT［環大差検出力］  

・E：母平均間に差のあるすべての対のうち検出された対の割合［平均菓組数比］   

。F：Eにおいて母平均問の差で重み付けをした割合［重みつき平均棄即数比］   

なお，検出力C，Dはper－p孔irpowerなので手法の特徴を何●加するときにのみ用いる．   

本稿での克，n．の設定は次の通りである．  

ん＝4，（711，‥・，一己鳥）＝（6，6，6，6），（16，16，16，16）  

5，（6，6，6，6，G）  

4，（2，2，10，10），（4，4，へ12），（2，4，6，12），（10，10，2，2），（12，4，4，4），（12，6，4，2）   

シミュレーションは上の各設定の下で繰り返し数川On回で行った．なお，Jは検Llj力が0  

…1の伯を偏りなくとれるようにた，町の設定および母数の配置に依存して適当に定めた．   

比較は1、11keyの方法を基準とした相対的な検此力曲線に3次曲線を当てはめて行った．  

3  シ ミ ュ レー ショ ン結果と考察  

回帰誤差の標準偏差などにより1％程度の比較用度が確認できた．た＝4，れ．1＝…＝れ上＝6  

のときの結果では：  

。TllkcyvsTllkey－Welsch（T－Wが有利で＾：17～19％，7I：6…9％，F：6～8％；B：2…17％）   

。「「－－1く叩－1Vdsc】＝′SPerit署（Peritzが有利でA：8～17％，E：2…4％，F：1～2％；B：0…8％）   

・7Iolland－Cor）el111礼VCr（R：T11keyより5～8％高く，Tllkey－Welschより3～Jl％低い）  

・q統計m、rSlT統計用（わずかにH統計用が有利）   

標本サイズと標本数の比掛こ対する影野はごくわずか．アンバランスデータでも全体  

的にはほとんど結果が変わらなかったが，標本サイズと母平均の差の大きさの間に関連が  

みられた．  

4 結論  

横山力l㍉ドを総合的なものとし，それに検山力人Cを小さな差に対する影坪を見るも  

の，検出力R，Dを大きな差に対する影響を見るものとして併用すると手法の特徴をよく  

捉えることができた．   

t‘検出力のよさ”に“計算の簡単さ”という観点も加えて手法の推薦を行うと次のような  

手法の推薦図式が得られる．  

PeTitz（F）莞Peri呵Q）＞T－1key－Ⅵrelscl－（Q）≫¶1key   

なお，Holl礼nd－（コopenhaverの方法は多くの場合丁一1key－Welschの方法より劣るので推薦  

することはできない．  
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T）nw（！r Variancn ftJnCt．ion を持／）1ミxpoT川nt－iTI］1）iF；PerSion Modet  

〃∴lご詩人′、；モ 総合科学部  西非 行吉川火  

Box and Cox （1964） proposed a family of power   

transformatiorlS SuCh thatl：he transforrned data has clearly   

defined properties． e．g．， COnStan〔1y Of vaI、iance and／or   

normality． It is well known that f’amiliar distributions   

are closely related to the Box－Cox transformations． For   

ex三ImPle，  the  square  transf－orrnation  is  a   

Variance－Stabilizing  t：ranSformation  of－  a  Poisson   

distribution（Anscc・mbe，1948），and the cube transf、ormation   

is a norrnalizing transf’ormatiorl Or a gamrna distribution   

（Wilson ＆ Hilferty．1931）． We tr・y tO unif’y the results   

Obtained in the literature．  

Consider t：he exponerltial dispersion model with power  

variance functionJJl），Where／ji．s mean．Thenitis known  

that the its proba．bility density runction with respect to   

an appropri．ate measureis glVen by  

′（r（コニ；＝）＝巾；〝，ス）exp（昭∬一誓（浩）‘才｝），  
Where（r ＝（p－2）／（P－1）an（io（r；a，ス）二Ls a f．unctionindependent  

orβ．We denote ヒhis modelby ED（a） whenαVaries，We  

geヒ important families，e．g．，nOrT71al，gamrna．Poi＄SOn and   

Inverse gaussian distributions． J恒－genSen （1987） proved  

that there exists ED （α）when（r く1and r くa≦2，andin  

other case there exists no ED（（X）  
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We denote the signed Box－Cox transformations by  

ノ～q（Ⅹ）＝Slgn（J）－エーけ（q≠0）；′－0（∫）＝∈；1gn（机Ogけ－（qニ0）・  

Concerning vari．ance－Stabili去ing transformations（VST）and   

nor・malizing transformations（NT）we have   

Theoreml．（1a）The VSF of ED（α）（a≦2，a≠0，1）is given  

by／7（（r）with q＝a／†2（a－1）Il（1b）the VSF of the gamma  
（  

family ED （〔りis given by ho（ユー）＝logr and（1c）the VSF  

ofthePoissonfamilyED （－00）iLSgivenbyhl／2（：）（An＄COmbe・  

1948）． Further each converse o王、（1a）－（1c）is also valid   

within the claLS＄ Of’all exponential dispersion models or   

within the class of allexponentialfalnilies，   

Theorem2．（2a）The NT of ED（0・）（a≦2，a≠0，1／2，1）is  

given by hr（r）with t・＝（2（r－・1）／†3（α－1）‡，（2b）the NT of  

theinverse gaussian family ED （1／2）is given by ho（γ）  

（Whitmore－Yalovsky，1978），（2c）the NT of the gamma family  

ED（0）is given by hl／3（コニ）（Wilson－Hilferty・1931）and  

（2d）the ⅣT of、the Poisson family ED（－∞）is given by  

h2／3（r）（Blom－1954）・Fur・ther each converse of（2a）－（2d）  

is also valまd within the class of’ all exponential   

dispersion models or within the class of a11 exponential   

ramil土es．  

We can propose a new parameter estimation procedure   

based on the relation establishedin the previous theorems．  
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7）el－eCt■ion of Ml11tjvariate Norma】0”＝iers with Dispersinn Sljppage  

筑波大学  社会上サ系  原  恭 彦   

いくつかの多次元Il三成母紫何の小一F，他のJミよ1三川よりも、正定植召列のノ慧昧  

で，分散共分散行列が輿なっている和集川を順廿する問ほを考える．この間超  

の拍も簡甲．なものは，次のように轟ける．  

（1）   

Ⅹ1，Ⅹ2，・ ，Ⅹ†lは互いに独立で・それぞれ平均ベクトルβ・分散共  

分散門別∑．のい一次元正規分布に従う．ただし，βは未知であるが共通，∑．          l ’ ’     ‥’’ ■    ‾        ‾ ■      ● 一  ‾ ■ l  一’■‾●   l  

は未知である・このとき，帰無仮説Ho：∑1＝∑2＝‥・＝∑n＝∑をn偶の  
対打保説‖i‥∑1＝・・＝∑卜1＝ ∑i－△＝∑川－‥・＝∑『∑（i＝1，  

‥ ，rl）に対して検定したい．ただし，△はある集合に属する未知のiE定伸  

行列である．   

この△が△＝♂∑（∑の定数倍，ざ＞0）の場合に，Das and Sinha（1986）  

軋 Ufliに対して，Locallyt）eSLi…rianL Lestを求めた・llara（1988）は・  

各対宣仮説IJのもとで対称なdecisior－rUleの叶で最良のJnvarianl・  

dccisio†1r111e（2）を求めた．   

まず，（1）を（乱）正定植行列の意味で，複数のずれを持つモデルに，  

（L））Ilara（柑86）の 軌＝．i‡りe Scale－ln「laLion モデルを含むように，  

・鵬化した．これを日日＝．ir】lp けispロー、Sior巨Sli押ag（ラ モデルと岬ぷ．  

（3）Ⅹ＝（二β＋ぞ・  ざ～Nnx‡）（∩，In⑳∑十DrJ〕′㊥△）  

ただし，Cは計耐行列，Ⅰ〕はヨニ怨の梢造を与え，上、は生起の111dicator，βは  

回帰係数行列，∑は分散共分散行列，△はヨニ並の行列（正定他門列）である．  

これら（て，U，△に関する若手の条件を仮定することにより，次の定理を証明  

した．  

定理：Mltltip］el）ispersion－Slippage モデル（こ3）において，どの分散共分  

散子了列の組合せが正憲構行列の意味でずれているかを検出する多重決定問題に  
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対して，1lara（】988）の decision rl11e（2）が許容的不変かつミニマックス  

不変である．  

さらに，llara（19J摘）の（Jecisjon rule（2）は，モデル（3）における上記  

多野決定問題に対して，Kariya and Sjnha（1985）の意味で nt111robust，  

nonnll11robust．，かつ OPtjmal汗y robusL である．  

参考文献：Das and Sinha（j986）Ann．Sl．atist．14，1619－1624．  

Ilara（1988）＾nn．InsL．Statist．Hath．40，395－406．  

Kariya and Sinha（1985）＾nn．StatisL．j3，1182－1197．  
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