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ON GOTTIII，SDEI∬A t ARGUMENT   

JSPSReseart：h熊Ilow，In＄tiiuteげMathematics，tれiversityqfTsukuba，MICHIKAZU SATO  

1．Introduction   

Itis usually believed that a good test brings a good confidenceinterval．An astrophysical  

SCientistGottIII（1993，1997）proposesdeltatargumenttoestimateafuturelongevitybyinterest  

forapplication（seealsoLandsberg，Dewynne，andPlease，1993）．Hiscon丘denceintervalisnotbased  

OnagOOdtest・Anessentiallyunique，unifbrmlymostpowerful（UMP）testexistsfbrhisargument  

butitbringsthecon丘denceintervalwithatrivialin丘mum．Weshallinvestigatethisproblemfrom  

SeVeralstandpoints．  

2．Refbrmulationandraisingaproblem  

First，uSingconventionalnotationandterminologyofstatisticalinfbrence，WeShal1re払rmulate  

theargument byGottIII（1993，1997）．Assumethatwhateverwearemeasuringcanbeobserved  

Onlyintheintervalbetweentimesc（＝壬begininhisnotation）andc＋0（＝te。d），Wherecisaknown  

constant and O（＞0）is aparameter・Ifthereisnothingspecialaboutnow，WeCanCOnSiderthat  

itisc＋X（＝t。。W）whereX（＝tpast）is arandomvariablewiththeuniformdistributiononthe  

interval（0，0）・Fixα（＝1－P）satisfyingO＜α＜1，thoughheletsα＝0．05andα＝0．5．Fbr  

anygivenOo（＞0），COnSidertestinga（nu11）hypothesisO＝00VerSuSanalternativeoneO≠00With  

levelα∴Heconsidersatestthatweacceptthehypothesisif  

竿＜ズ＜（ト芸）軋  

andrqjectitotherwise．FbragivenvalueofX，WeCanderive aconfidenceintervalofOwithleve1  

1一α．ThisisgivenbythesetofOowhereweacceptthehypothesis8＝eo．RewritingOoby8in七he  

inequalityaboveandsolvingthiswithrespecttoO，Weget   

ズ  
＜β＜，  

手司亘 α   

Whichisacon丘denceintervalofOwithlevell－α．SubtractingX，WeObtain  

（2・1）   
（孟ヰ1ズ＜…＜（孟－1）ズ  

whichisaconfidenceintervalofO－X（＝tf。t。re）withlevell－α，thoughitisnotconventionalto  

estimatee－X，nOtOoritsfunction．  

However，thetestaboveisnotgood．Infact，thetestthatweacceptthehypothesisifα00＜  

X＜00andr可ectitotherwise，istheessentiallyuniqueUMPtest．WecanderivethisbytheNeyman－  

Pearsonfundamentallemma．TheUMPtest，however，bringsthebllowingcon丘denceinterval：  

（‡－1）ズ，  （2・2）  
0くβ一方＜   

whereO＜0－Xistrivial．  

Weshalldiscussthisproblemfromseveralstandpointsinthenextsection・  

3．Investigationintotheproblem良・OmSeVeralstandpoints  

3．1Evaluatingaconfidenceintervalbyitsleng七h   

Inthissubsection，WeShal1considerevaluatingaconfidenceintervalbyitslength．Fh）mthis  

Stamdpoint，thediscussionaboveisnotcorrectbecause（2・1）isshorterthan（2・2）・Thereisnotan  

essentialdi鮎rencebetweenes七imatingOande－Xfromthisstandpoint．General1y，thefo1lowing  

theorem holds．  
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THEOREMl．凡rα．励rα叩gねe陀軋Jeま鞘（・，β0）αmdや（・，β0）みe亡eβfβげαん膵0兢eβ五ββ＝βo  
ver紬βαmαJ土emα軌eoれeβ≠β0て〟盲統励eJα．Aββ祝me班α≠po（・，β0）由mオP・Agβ0αββ祝me班瓜f伽（・，・）  
αれdp（・，・）α代meα飽和わkエefq＝q（ズ）α托dC＝C（ズ）わe班ecoT弼帥Ceβeね払βedo叩0αmdp，  

代印eC如egy．mem，かααメれ抽meαβW℃〃O陀仏epαmmeねr叩αCeβ祝Cん血f〃Hβ））＝0ノbγαg川，  

肋e即gowれg玩e押αg軸加gd訂  

ββレ（q）】≦ββレ（C）ト  

However，itisnotadequatetoevaluateaconfidenceintervalbyitslengthinthisproblembecause  
O＜0－Xistrivial．Wbshouldavoidlettingthein負mumofthecon負denceintervalofO－Xbeclose  

toO．   

3．2Evaluatingacon丘denceintervalbyanal七ernativetoitslength   

Inthissubsection，WeShallconsiderevaluatingacon氏denceintervalby an alternativetoits  

length．LetU：＝0－Xanddenoteaconfidenceintervalby（払U），WhereO≦夏≦百≦∞・We  
maylnCludetheinfimumorthesupremumofthecon丘denceinterval・W6usexfortherealizationof  
arandomvariableX，andwesimilarlyuseu，払and砺・Consideranalternativetothelength，S町  

L（払句，thatisindependentofO・SincethedistributionofX，WhichdependsonO，isscale－equivariant，  

itisnaturaltotakeascale－equivariantL，thatis，L（也，抗）＝L（払ii）fora11k∈（0，∞）・Underthis  

assumption，WeCanreWriteL（3i，ii）＝l（ii／旦）forsomel（・）definedon［1，∞トFurthermore，itisnatural  

totakelsuchthatl（1）＝0，l（∞）＝∞，andl（r）strictlyincreaseswithrespecttor∈【1，∞】・A  

naturalselectionisl（r）＝logr，thatis，tOeValuate（払ii）bythelengthof（log払log面）・Fromthis  

sta，ndpoint，itisessentiallydi鮎renttoestimateOandU（＝0－X）・   

Anintervalestimator（旦（■），it（・））issaidtobescale－equivariantif些（kx）＝極（x）聖坤担）＝  

臨（E）forallpositivekandユ‥・Itiseasytoseethatthisholdsiiandonlyif夏＝皇XandU＝kXfbr  
someconstants皇and盲．Inaddition，L（kX，有X）＝log（有／k），Whichisindependentoftherealization  
ofズ．  

THEOREM2．爪ごα．me凡作・り由兢eみeβ土e押血αわαm亡momm㍑dom豆zedcoγボdeγもCeれ£eruαgげ  

β一方び助re呼eCfねエ（払句＝log匝／些）w肋geueJl－α・   

3．3Fisher？sfiducialinfbrence   

WhenX＝Xisobserved，丘omthestandpointofNeyman－Pearson，（2・1）or（2・2）doesnotmean  

（3・1）  
ク［（㌃す1ェ＜β－エ＜（…ヰ］＝1－α  

Or  

（3・2）  P［0＜β－エ＜（去ヰ］＝トα，  
respectively・nOmthestandpointofFisher，however，（3・1）and（3・2）holdfbral1α・By（3．2），We  

Seethatthe丘ducialdistributionofO－Xisx（u＋x）－2du，u＞0・Thisdoesnotcontradict（3．1）．  
Therefore，fromthisstandpoint，theintervalestimations（2・1）and（2．2），WhereαisnotfiⅩed，are  

essentia11ythesame．   

3・4ThenoninformativeBayesianaPPrOaCh   
Ftom七hestandpointofthenonin払rmativeBayes，SinceOisa・SCaleparameter，thenoninformative  

（improper）priordβ／Oisused．Itisea5ytOSeethattheposteriordistributionofO－XCOincideswith  
thefiducialdistribution．  
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BOUNDED RISK POINT EST＝MAT＝ON OF A PAWETER  
OF AN EXPONENTIAL D＝STR＝BUT＝ON  

新潟大学・理  磯貝 英一  

新潟大学・自然科学 斎藤 和正  

秋田大学・教育文化 宇野 力   

ガいち，ち，…は互いに独立で同山一一の指数分布に従い、次の確率密度関数をも  

つとする。  

ん。（∫）＝げ‾lexpト（ズー拙句巾≧山  

ただし、〃∈（一∞，∞）と♂∈（0，∞）は未知である。〔J∈（－∞，∞）とわ∈（0，∞）が与えら  

れた定数とするとき、β＝叫＋わを推定する問題を考える。  

J‡  トmi申い…っ扇J′－＝よ貫（芳f－…≧三）  

とおき、∂の推定量として∂，l＝〟rl＋叫～を用いる。損失関数として2乗損失を  

考える。このとき、推定量β′己に対するリスクは次で与えられる。  

舶）＝柚一∂）2＝史埜 十  

／い－l／J 

け＞（）は与えられた定数とするとき、尺（∂′王）≦Wを満たす最小の大きさの標本を  

川いて∂を推定したい。A咄）＝ 
〃－1  

とおくと、舶）克服（∂′～）（′て→∞）なの   

で、尺（∂′～）≦l／いの代わりに  

▲ 

頑∂′王）≦－ソ⇔′・ほJ十1                                                                                      ′「  

W  

邑ユ 
を考える。′1＊＝び，れ。＝が＋1とおき、簡単のために㌦は整数であると仮  

†ソ  

定する。このとき、′ノ1。は漸近的に月（∂〃）≦廿－を満たす最小の標本の大きさであ  

る。しかし、nりには未知母数打が含まれるので、逐次的に∂を推定することに  

する。最初に、停止規則Ⅳを定義する。   

〃＝軋＝ヰ≧′7Z‥蓋（ズ′て－）≦〃（乃－1）3′2帖）‡・  

ただし、肌≧つは初期標本の大きさで、J（項ま（0，∞）上で定義された正数値をと  

る連続関数で、咽＝1＋左．。（ズー1）（ズ→∞）（は定数）を満たし、前もって －T  
与えられているとする。このとき、P（Ⅳ＜∞）＝1なので、Ⅳ回目で標本抽出を  
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停止し、（ズ1，‥・，端）に基づいた推定量∂〟＝α㌦＋如㍉で∂を推定する0   

月（∂〃）の漸近展開は次で与えられる0   

定理1．  

（1）肌≧4ならば、E（叫二乃＊＋2v－2J√2＋叫1）（w→0）・  

ただし、Vはある既知の定数で、0＜V＜0．747を満たす。  

（2）椚≧11ならば、   

響＝1・柑－8（か19－2v＋2′0恒1・軒）レ→叶  

ここで、′0＜一軒一鰭＋19－2v）／  を満たす定数J。を選べば、十分小さ  

いw，0に対して、尺（∂〟）≡亘β〟－β）ヱ＜仰が成り立つ。   

さて、β〃のバイアスは、m≧9ならば  

紬トβ＝票一芸…（よ）（w→0）  

で与えられる。この事実を考慮して、次の推定量の族を考える。   

蜘）＝d（㌦一驚）＋車窓）J〟， は実数である0  

このとき、椚≧始らば、g（∂刷＝∂＋ 
如0（去）（w→0）が成り立つ0  

従って、た＝2のとき、∂ニ（2）は漸近的に2次の不偏推定量である。  

尺（軋（た））の漸近展開は次で与えられる。   

定理2．〝ほ11ならば  

坤二諏））  

＝1・‡（言ト2（かたユー6…9－2v＋2中‾1・軒）（w坤  W   

ここで、′0＜㈲－2（かたユー6…9－2v）／を満たす定数ほ選べば、十  
分小さいw＞0に対して、坤ニ（瑚くWが成り立ち、さらに、た＝3のとき、上  

のJ。を用いると、〟≠3ぁとなるすべてのα∈（－∞，∞）とわ∈（0，∞）に対して、W＞0  

が十分小さければ、属（βニ（3））＜尺怖（瑚が成り立つ。  
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群逐次検定方式の開発研究  

九州東海大・工   道家咲幸  

1。はじめに   

この群逐次決定方式はPocock（1977）が初めて提案し、正規応答または2値応答  
の群観測値をもとに2つの母平均の差や2つの母比率の差の検定についての手順を  

考案している0その他、代表的な0，Brien－Fleming法（1979）、Fleming－Harrington－  
0，Brien法（1979）、Lan－DeMets法（1983）等があるが、これらの群逐次検定方式  

は、繰り返し信頼区間の設定方法で特徴づけられる。JenI血on－Turnbun（1991）は  
群逐次検定の特徴を利用した群逐次f，X2，∫統計量を考案し、またその条件付分布  
を用い繰り返し信頼区間を設定している。これらの方式開発の主な目的は、早い  

結論を得る、観測個数を期待的に少なくする、検出力を上げる統計量を提案する、  

標本数の決定手順を開発する等が挙げられる。本研究の主な内容は、標本数の決  

定手順を開発とJennison一肌lrnbull（1991）の統計量を利用した群逐次決定方式の構  
築にある。これは群観測値をもとに2処置間の効果の差の検定を行うために群逐  

次統計量を与え、その後、Jennison－Tu∫nbu11の考え方を利用した修正群逐次統計  

量を提案する。ここでは、この2つの群逐次統計量をもとにした群逐次決定方式  

に閲し、繰り返し信頼区間を設定した後、平均観測個数と検出力について2方式  

を比較検討する。初めに通常の群逐次検定方式を説明し、更に本研究で開発した  

群逐次検定方式を紹介する。  

2。群逐次検定における各段階での標本数の決定手聴   
この群逐次検定において、Pocock（1977）は事前に指定された最大検定回数、有  

意水準と検出力の下で標本数（最大標本数）の決定手順を示しているが、各段階  
での標本数は全て同一と仮定しているため、あまり実際的でない。このような状  

況に中で本研究は、検定の途中段階で次段階の検定に必要な標本数を決定する手  

順を提案する。これはLan－DeMet法（1983）でのアルファ消費関数を用い、有意  

水準と検出力を各段階へ振り分け、次の段階での標本数を決定するものである。  
その決定に際し、標本数を減らす方策として、これまでの段階で得られた2処置  

の標本平均をもとに、2処置問の優劣を表す比率を用い、優位な処置が採択され  

やすいような信頼限界を設定する手順を提案する。  
3。Jennisom－Turnblユ11法を応用した修正群逐次統計量   

ここではJennison－Turnbul1の統計量を説明するため、初め1変量正規反応の  

群観測値をもとに2処置問の母平均の差の検定を行うために群逐次統計量を与え、  

その後、Jennison－Turnbul1の考え方を利用した修正群逐次統計量を提案する。こ  
こでは、この2つの群逐次統計量をもとにした群逐次決定方式に閲し、繰り返し  

信頼区間を設定した後、平均観測個数と検出力について比較する。  

4．群逐次x2、r2統計豊と検出力   
最近、臨床医学で問題となる、安全性と有効性の2変量を同時に扱った群逐次検  

定がJennison－Tu∫nbull（1993）により研究され、また2つ以上の処置を同時に扱っ  
た群逐次検定方式がLui（1993）により提案されている。Jemison－Turnbul1（1991）  
は1標本問題での多変量群逐次検定において、群逐次検定の特徴を使い新しい群  
逐次統計量を提案している。この研究では多変量観測値をもとに2処置間の平均  
ベクトルの差の検定を行う際、分散共分散行列が既知の場合は群逐次x2統計量を  
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用いる。更に、検出力を上げる目的で、新しい修正群逐次x2統計量を提案する。  
その2つの統計量をもとにした群逐次決定方式の有効性を、検出力に関して比較  

する。同様の検定で分散共分散行列が未知で等しい場合は群逐次r2統計量と修正  
群逐次r2統計量を提案し、それらを検出力について比較、検討する．  

5．最大模本数の決定手願   
今まで、多変量群逐次検定で最大標本数の決定方法に関する研究はあまり見  

られない。本研究は群逐次x2統計量と修正群逐次x2統計量ついて、最大標本数の  
求めるための手順を提案する。最大標本数は最大検定回数∬、反応の数（次元）、  
第1種の過誤の確率α、第2種の過誤の確率β、平均ベクトルの差、分散共分散行  

列等によって影響する。この最大標本数の求めるための手順の基本は、初めに最  

大検定回数∬、α、βを指定し、各段階で共通な標本数gに任意の値を与え、繰り  

返し信頼限界、検出力を求め、得られた検出力が1－βに一致するまでgの値を変  

え、最大標本数mm。∬＝g∬を決定する。  

6．変数に重み付けした統計量   

多変量群逐次検定で用いられるx2，r2統計量は、2次形式で与えられ、個々の  
反応の影響や強さを表現できない。そこで、実験者が各反応に重み付けした係数  

行列を仮定し、その行列を用いた群逐次r2統計量と修正群逐次r2統計量を導出  
する。更にこの2つの群逐次統計量を用い、繰り返し信頼区間を設定した後、検  

出力、平均観測個数に関して、2つの群逐次検定方式の有効性を比較する。  

7．変豊の寄与に関する群逐次検定   
ここでは、2つの処置の効果がp種類の反応で測られるものとして、その反  

応の確率ベクトルがp変量正規分布に従うものとする。このとき、2つの平均ベ  

クトルの差をもとに、ク反応の中の一部の反応の差の寄与の有無についての群逐  

次検定を考える。RaDはadditionalinformationの検定理論の中で1標本問題で  

の検定統計量を議論している。本研究では2標本問題に拡張し、そこで得られる  

Hotellingのr2統計量を新しい群逐次r2統計量として提案する。更に、この群逐  
次r2統計量を改良した修正群逐次r2統計量を与える。  

参考文献  

【1】Flemirtg，T．R・，Ⅱa・rrington，D．P．andO，BrierL，P．C．（1984）．DesignsforGroupSeqllen－   

tialTb＄tS，ControlledClhicalnials5，348－361．  

【2】Jertnison，C・andTbrnbtln，B．W．（1991）．ExactCalc山嵐tionsforSequeILtiali，X2   

孔mdf’Tests，Biometrik乱，78，1，133－141．  

【3】JenrLison，C．arLd¶lrmbtlll，B．W．（1993）．G工OtlPSeqtLeRtialTestfbrBivariate   

Re＄pOrtSe：hterimAnalyse＄OfCliIlicalnia・1swithBothE爪ca．cyarLdSafety   

Endpoi鳳tS，Biomet工ics49，741－752．  

［4】IJan，Ⅹ・Ⅸ・G・andDeMets，D．L．（1983）．DiscreteSequentialBoundariesfoTChical   

nials，Biometrika．70，659－663．  

【5】LtLi，Ⅹ・J・（1993）・ASimpleGeneranza．tionoftheO，Briena．ndFlemingGroupSequen－   

tialTestP工OCedTlretOMoreThanTwoTreatmentGrotLPS，Biometrics49，1216－   

1219．  

［6］0，BrieA，P・C．andFlemiILg，T．R．（1979）．AMtlltipleTestingProcedtlrefo工ClirLical   
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BotndaryCrossinghoblemのFinanceへの応用  

一橋大学・経済・高橋 －   

1．金融派生証券  

金融派生証券とはその価値が他の本源的な資産価格の関数となるものをいう。その意  
味で株式等も広い意味では派生証券であるが、本稿では所謂株式オプションに話を限定す  
ることとする。株式オプションには、買う権利を持つコールオプションと売る権利を保障  
するプットオプションがある。また権利行使の時点を満期日のみとするヨーロッパ型と満  
期日までの任意の日に権利行使が可能なアメリカ型の2種類があり、それぞれの組み合わ  
せにより4種類の基本的な形態がある。以下簡単のためヨーロッパ型コールオプションに  
話を限定することとするがここで、ヨーロッパ＜アメリカ＞型のコール（プット）オプシ  
ョンとはある株式（原資産：Su を時点 u における資産価格とする）をある将来の決まっ  
た日（満期日：T）に＜迄に＞、予め決められた価格（行使価格：K）で一定数量買う（売  
る）ことのできる権利のことである。ヨーロッパ型コールオプションの満期日における価  
値は CT ＝ maX（ST－ K，0）であり、オプションの所有者（Holder）は満期時点においては損  
をすることはない。従ってオプションの発行者（Wdkわは時点 t でオプションの発行に当  
たり、その対価（Option Price Ct）を要求できる。そこで、問題はオプション価格をどのよ  
うに決定したらよいかである。  

市場に於ける無裁定即o Arbitrage）条件下でのオプション価格は、所謂マルチンゲール測  
度のもとで CT の Ft が与えられたときの条件付き期待値を無危険利子率 r で現在価値  
に割り引かれたもので与えられることが Ha汀ison－Pbska（1981）により示されている。但しマ  
ルチンゲール測度のもとでは株価過程（S。：t≦u≦T）は以下の伊藤過程に従う；   

（1）  dSし ＝rS tdt＋ cr St dWt W t ～BM（0，1）   

このとき，logST －logSし ～N（（T－t）（r－（1／2）U2），（T－t）u2）となる。   

［定理：Black－Sholes（1972），Hamison－Pliska（1981）］確率測度（1）のもとで、   

（2）  

Ct ＝e‾r（T∴‾t） 
E（CT）Ft）〟   

これより次の、BS公式を得る。  

Ct ＝SL◎（dl）－e‾r（T∴‾t） K㊥（d2）   

但し、dl＝［log（St爪）－（ー岬Cr2／2）（T－t）y（0（T－t）1／2），d2 ＝dl－ Cr（T－t）1／2   

2．エキゾチックオプション   

ヨーロッパ型オプションの変形にエキゾチックオプションというものがある。例えば、  

a。CT＝maX（ST－t－K，0），言T■t ＝（1〝－りトTs。d。   

b。CT ＝maX（Med（S。，t≦u≦T）－K，0）orα岬perCentileOption．   

C。‡h∝k oはt O画on：オプションの生存期間中に原資産価格がある一定の範囲に入ってい  
ない限り、オプションか失効してしまうもの等が良く知られている。  

最後のノックアウトオプションの価格決定問題についての基本的な論文Ⅹl血bmo一  
敗da（1鍋2）がある。彼らはl喝S。に対する時間uの一次関数からなる（直線）バウンダ  
リーを考えDoob（1947）とAnderson（1961）の結果を利用しノックアウトオプションの価格を  
計算している。それに対する批判として、Morimoto（1998）はlog Su のランダム変動は時間  
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が経過するに従い大きくなることに注目して、時間経過に対しユニフォームなノックアウ  
トオプションをlog Suに対する時間u の平方根に比例する曲線バウンダリーを考えた0  

本稿は、その流れの中で、株価過程は対数正規ランダムウオークに従うとの前提でのノッ  
クアウトオプションの価格決定問題を考える。   

3．離散時間ノックアウトオプションの価格決定。  
Letxt＝l喝（St／St－1），Ⅹ0＝0・Andassumethatxi，sarei・i・d・withN（p・q2）1SOthat  

Su＝Stexp（＝1＝tuPtxi）＝Stexp（Ⅹ＊u－t），u＝t＋1，t＋2，…‥SetXu＝Ⅹ＊t・u，u＝1，2，・・  
．and X。＝0．Forsomeb＞Oa皿da≧0，theopt10nmaybeteminatedif  

llog（St＋。／S、）i＝iXul≧b√（u＋a）forsomeu＝1，2，‥・，T⊥t＝M（say）・  

Letusconsiderthestopping也meて ＝inf（n≧1‥JXnI≧b√（n＋a）〉andsetgM（Ⅹ）txethe  
densityfunc也onofSTgivenSt onthesetthatて ≧M・Hence，  

C（t）＝e‾ー（T‾t） 5K00（Ⅹ－K）gM（Ⅹ）dx  

‾r（T‾t） 
＝e ！K闇夜一K）Po（一≧MISM＝Ⅹ）Pr（SM〔dx‡  

．r（T‾t） 
＝e ‡K脚（Ⅹ－E）Po（r≧叫ⅩM＝logx）Pr（exp（SM）（dx）   

Now，P。い≧叫ⅩM＝bgx）＝ Po（－≧MlXM＝ b√（M＋a）＋（logx－b√（M＋a）））  

＝Vb（M，logx－b√（M十a））（弘y）   

tfwelet，b→minsuchawaythatWMl／2→pl（＞0），WehaveanasymptOticexpansionfor  
Vb（M，lQgX－b√（M＋a））（Takahashi－Wodmo鈷，1981）．Note，  

Vb即，logx－b√（M＋a））＝l十0（1ルの  fory＝］QgX－b√（M十a）＜－αlog b  

Vb（M，logx－b√（M＋a））＝0（1／M）  fory＝logx－b√（M＋a）＞log b   

Andforyinthecompacta，   

†b（M，logx－b「（M＋a））＝腎（yl，y）＋（LM）（－2y腎，（pl，y）  
＋【（I’（J11，0）／腎（pl，0））＋釘2－3FLlan］y’（yl，y）＋督▼1（pl，y））＋0（1爪の asb→CO，   

Where†（JLl，y）＝Po（Ⅹj≦（La）plj－y，forallj≧1）and V’，V T－arethederivadvesof甘with  
res匹CttO〟．Alsoitiseasdyseenthat  

Pr（exp（SM）〔血）＝（VKMl／2）¢（（logx一郎）／Ml／2）   

We，thenhave  

C（り＝e‾ー（T‾t） ／即1／2）il。g K－b√（M．▲）∞（トⅩe‾y‾b√（hト十8） ）   

（Y（pl，y）＋（VM）ト2y7’（yl，y）＋【（Yl（J11，0）パ（pl，0））＋yβ－3FLl〟2］V，（yl，y）   
＋7”（pl，y））＋0（VM））expト（1／2M）br－b√（M＋a）prM）2）ey＋汀（M＋8） dy／（2x）1／2   

Now，fory≦Oweshallapproximate腎（FLl，y）by，  

曹（〃1，y）≒P（W（t）≦（V2）plt－br＋0．583），foral1t≧0）W～BM（0，1）．  
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SELECTING THE COMPONENT BASED ON  
THE DIFFERENCE OF TWO MULTINORMAL MEANS 

九州大学数理学研究科 百武弘登  

1．はじめに   

2つの多変量正規母集団札‥穐（拘，∑f），（五＝1，2）において平均の差g＝仇－〃2  

が最大となる成分の選択問題を考える。ここで、共分散行列はintraclasscorrelation  

model：∑i＝グぎ（（トβi）ち一苗1pl；），－1／（p－1）＜角＜1，（五＝1，2）とする。   

そ＝（ど1，‥・，ら）′において、この成分が順序付けされてね＞弘一1】≧…≧如と表  
されるとき、E【p］をもつ成分を最良として選択したいとする。ここでは、indifference  

zoneapproachによる選択問題を考えることにする。   

口iからの標本数をれfとし、その標本平均を豆nり（五＝1，2）、また、封＝（yl，‥・，馳）′＝  

盃几1一恵n2とする。このとき、   

P（CS）＝P（y［p】＞y［j］，j＝1，・・・，P－1）≧Pヰ，WheneverE［p】－E（p－1】＞6，（1）   

をみたすような標本数れ五，（宜＝1，2）を決定したいとする。ただし、P＊（1／p＜P＊＜  

1），6＞0は与えられているものとする。また、CSIまcorrectselectionで、（1）をP＊  

conditionという。   

2．共分散行列が既知の場合  

（y【1】一肌小机2】一肌由‥・，y…－y【pげの分布は平均（如一転，由一毎，…，弘一1】一編）′  
共分散行列   

入（ち＿1＋1クー11；＿1），入＝（トpl）J≡／几1＋（トβ2）J芸／几2＝ゼ／ml＋増／氾2   

の（p－1）変量正規分布であり、（1）は  

P（恥】一抽＜0，ブ＝1，・‥，クー1）  

≧P（（（裾－y【p】）－（毎】一缶】））／イ禿＜∂／ノ甑，ブ＝1，…，p）   

となる。このことから、（1）をみたし几1＋几2を最小にするのは  

叫≧可＝2右p・1（乃＋乃），（盲＝1，2）  （2）   
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のときである。ただし、Z。．5㌣は分散1、相関係数0・5の（p－1）変量正規分布均一1（0，  

（ち－1＋1クー11；＿1）／2）の上側100P＊％点であり、数値表は恥ng（1990）などにある0  

3．共分散行列が未知の場合（二段階法）   

まず、各母集団からm個の標本をとり、不偏共分散行列筑を計算し、ギ＝（tr5ト  

1挿1p）／（p－1）とする。デブはぜの不偏推定量であり、レギ／ゼはxま分布に従う0た  
だし、LJ＝（p～1）（m－1）である（seee・g・Siotani，HayakawaandFhjikoshi，1985）。  

ここで、  

弼＝maX（m，［2鵜（も＋ち）／∂2］＋1），（五＝1，2）  

と定義する。ただし、［α】はαを越えない最大整数で、むは  

（3）  

2肋（ぴ）（1－G刷助＝P＊， 上00㌘‥・㌘ （4）  

をみたす定数であり、Jは均一1（0，（ん嶋1＋1クー雄＿1）／2）の密度関数、タ〝と吼はそ  

れぞれx三分布の密度関数と分布関数である。次に、各母集団から凡－m個の標本  

をとり、計弼の標本をもとに盃的を計算して、標本平均が最大となった成分を選択  

してやれば、（1）をみたす。このことは、（3）とTもkadaandAoshima（1996）より  

誓（孟＋孟）≦  

が得られ、ひ＝min（仇，γ2）とすると、  

乙／  

叫＝〃ギ／イ  
min（叫，γ2）’  

（y【ゴ】一視ト（毎】一転）  ＜占師，ブ＝1，‥・，クー1）  P（Cぶ）≧ア（  
一，午  

＝乱（P（ち＜み何，ブ＝1，‥・，p－11瑚  

が成り立っ0また、（zい・‥，ち－1）′は均一1（0，（ち－1＋1p－11；＿1）／2）に従い、右辺は（4）  

となることから示せる。   

また、∂→0のとき、m→∞，m∂2→0であると仮定すれば1im∂→0∬（爪＋  

弼）／（れ；＋れ芸）＝1となり、ここで提案した二段階法が漸近有効であることも示せる。  

参考文献  

Mukhopadhyay，N・andSolanky，T．K．S．（1994）MultistageSelectionandRanking  

Procedures，Dekker．  

Siotani，M・，Hayakawa，T・andmjikoshi，Y．（1985）ModernMultivariateStatistical  

Analysis，AmericanSciencesPress．  

1もkada，Y．andAoshima，M．（1996）Commun．Statist．rTheo．Meth．，25，2371－2379．  

Tbng，Y・L・（1990）TheMul七ivariateNormalDistribution，Springer．  
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SECOND－ORDERPROPERTIES OF ATWOMSTAGE PROCEDURE FOR  

SELECTING THE S BESTPOPULATIONS  

東京学芸大学・教育  青木 充  
東京学芸大学・教育  青嶋 誠  

LocationparameterPi∈RとscaleparameterJ∈R＋をもつk（≧2）個の独立な母集団  
Ⅳ宜，宜＝1，…，たを仮定する・ここで，すべてのパラメータは未知とし，／仙≦…≦仙を硯，  
i＝1，．．．，kの順序付けとする．Bechhofer（1954）のindifftrencezoneformulationをもちいて，  
〃1k］，…，P［k＿S十1】 をもつS個の母集団（sbestpopulations）を選択する問題を考える・そのとき，  

与えられる∂★（＞0）とP★∈（1／（臣）に対して，  

P（CS）≧P＊ whenever〃∈n（6★）  （1．1）  

なることが要求される・ここで，〃＝（〃・1ド・，仙）′，n（∂★）＝（〃：小一叶1】一叫た－一β】≧∂りとし  
nc（6＊）をindifFbrencezoneとよぶ．また，“CS”は“CorI■∝tSelection”を表す・   

本稿の目的は分布として正規分布と二母数指数分布を仮定して，要求（1，1）に対して一致性  
をもつ解の2次の漸近有効性を議論することである．   

正規分布Ⅳ（裾J2），宜＝1，…，たに従う母集団打か乞＝1，…，たから，それぞれ独立に大きさ  

”l（≧2）の初期標本を抽出し，標本平均雷im＝”－・‾1∑芸1薫か豆＝1，…，たと標本分散楓を  
計算する．ただし，   

ん 汀l  

蒐＝た】1∑亀．，5㌫＝（m－1）’ト、【■1∑（ズiJ一言れ）2，せ＝1，‥・，ん  
た1  J＝1   

である．二段階法の標本数を  

Ⅳ＝nlヰ［欝］＋1〉  （1．2）  

と定義し，母集団町わ乞＝1，…，たから，それぞれ独立に大きさⅣ－m′の追加標本を抽出する・  

ただし，［c】はc以下の最大の整数とする．各々の母集団で，初期標本と追加標本を合わせた大き  

さⅣの標本平均雷宜〃＝∑畏1ズ宜ゴ／Ⅳ，豆ニ1，…沃を計算する・そのとき，  

PN：Select7Tijinthesetofsbestpopulationsif  

ズ宜J〃≧ズⅠト叫】J＝1，…，ぷ  

なるセレクションルールを考える・標本数の定義式（1・2）にある定数土に且〈ガ  

の解を選ぶとき，セレクションルールPⅣは要求（1．1）を満足する．ただし，X  
カイニ乗分布に従う確率変数でレ＝た（m－1）であり，  

瑚＝ざエ◎た叫β（y＋卯1－◎郁‾1¢（抽ご＞0  

（1．3）  

∴‡‡≡；‥∴二三  

（1・4）  

である．   

二段階法の漸近的性質を調べる際に，次の補題は有効である．  

補題 任意の∬＞0に対して定義されるQ（ご）を，岡（6）酬≦∑‡＝1叩αtなるα宜＞0，lαjl＜  
∞，豆＝1，…，ゎが存在する分布関数と仮定する・定数曾（＞0）をQ（∬）の上α点，つまり  
Q（9）＝P（ズ≦q）＝トαとする・そのとき，且〈Q（r文王／り〉＝トαなる定数γ（＞0）は，漸  
近的に  

r＝q－〃‾1曾2Q2  

－レ‾2曾3（ヴ（Q…／2－Q2Q3＋Q4／2）＋4（～3／3－2Q宣）  

＋0（〃‾3）  
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で与えられる．ここで，吼＝Q（豆）（曾）伯川（q），乞＝2，3，4である・   

げ＞J★（＞0）なる既知の借α★の存在を仮定し，初期標本を  

m≡岬）＝m弧〈mo，［詞＋1〉  
と定義して，補題を用いることで次の定理を得る．ただし，Zは〝（z2）＝P★の解である．  

定理1∂★→0のとき，「J．卯と什釘にもとづくP〃に対して，   

可 り＋0（∂★）≦且（〃－が）≦叩＋1＋0（∂り，・  

（1．5）  

z2ガ（1）（z2）  
＋0（が2）．   り。P＋0（∂大2）≦ 力り■P（C5’）≦P★＋  

〃∈n（∂リ   
m★  

ただし，がニZ2J2／∂★2であり，叩＝－（J2／J≡）た－1z2月2，ガ2＝跡2）（ヱ2）／跡1）（z2）とおく・   

二母数指数分布e（鮎J），乞＝1，…，たに従う母集団打か豆＝1，…，たから，それぞれ独立に大  

きさm（≧2）の初期標本を抽出し，克m＝血n（薫1，…，ズim），宜＝1，…，たと㌦を計算する．  
ただし，  

た m  

‰＝た‾1呂坑m，Ⅵm＝（m－1）‾1∑（弟ゴー叫，豆＝1，…，た  
ゴ＝1  

である．二段階法の標本数を  

∧r＝mペm，［砦］＋1〉  （1．6）  

と定義し，母集団町わ豆＝1，．‥，たから，それぞれ独立に大きさⅣ一門lの追加標本を抽出す  
を各々の母集団で初期標本と追加標本を合わせて，大きさ∧rの標本にもとづく仇の推定量  
耳刷＝min（釆m，ズれ＋1，…，弟〃），豆＝1，…，たを計算する．そのとき，  

PN：Select7Tijinthesetofsb6tpOPulationsif  

弟j〃≧ズ【た一叫，プ＝1，…，β  
（1・7）  

なるセレクションルールを考える・標本数の定義式（1・6）にある定数γに且〈ガ（Tt文王／り〉二P★  

の解を選ぶとき，セレクションルール鞠は要求（1．1）を満足する．ただし，  

β 上∞  
（1－eXPトy－r））k－Sexp（－Sy）dy，X＞0  ガ（∬）＝  （1．8）  

であり，〃ニ蝕（m－1）である．正規分布の場合と同様に，げ＞J★（＞0）なる既知の値J★の存  
在を仮定し，初期標本を  

m≡m（∂★）＝maX〈mo，［賢］＋1〉  
と定義する．補題を用いることで次の定理を得る．ただし，曾はガ（q）＝P★の解である．  

定理2 作りと什卯にもとづくP〃に対して，   

可 り＋0（∂★り2）≦属（〃一花つ≦叩＋1＋0（∂★1／2）／  

（1．9）   

岬（l）（曾）  
り．P＋0（∂★）≦J几JP（Cβ）≦P★＋  

〝∈n（か）   

＋0（∂★）．  
乃★   

ただし，乃★＝叩／∂★であり，叩＝－（げ／J★）（2た）‾1岬2，ガ2＝ガ（2）（9）／ガ（1）（9）とおく．  
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多次元正規分布の平均に関する推定の  

StOppingruleのBayesriskについて  

長尾 春夫 （大阪府立大学工学部）  

はじめに。  

ここではBickelandYahavによるA．P．0．（asymptoticalpointwiseoptimal）について  

考える。N喝aO（1997a，b）において、次の間題を取り扱っている。多次元正規分布にお  

ける平均βを推定するさい、共分散行列が完全に未知の時（1997a）と共分散行列にあ  

る構造が入っているとき（1997b）とを取り扱った。これらにcoq5ugatepriorを入れる。  

このとき、StOpPingruleとしてA．P．0．ruleを定めたとき、平均0の推定量として、  

Bayes推定を取ったとき、そのriskをcostcを0に近ずける形で漸近展開を求め、ま  

た最良のstoppingtimeに対しても同様の表現を得た。すると0（c）を除いて両者は同  

じであることを示した。これにより、A．P．0．ruleは最良のruleとそれほど遜色がない  

ことが示せた。しかし通常の推定量は標本平均を取りまたstoppingru1eは共分散行列  

を不偏分散で推定することによって得られるものを用いるのが普通である。そこでこの  

場合priorを以前のcoI小gatepriorを入れたとき、いかなるriskになるかを求める。  

停止則  

ズ1，…，ズれ，…をp次元正規分布平均β共分散行列r‾1に従うとする。それを〃（β，r‾1）  

と書く。このとき、βの推定量はmケの標本を用いてその標本組＝先で  

推定する。するとそのときのlossエn（c）は  

エn（c）＝（又佗－β）′（風－β）＋仇  

とする。ただしc＞0はcostを表す云 その平均は、  

E⊥れ（c）＝trr－1＋m  
m  

であるから、その最小値は、mO＝  

Ⅳ＝inf（m≧可m2＞鳩）  
C  

†1  

ふ＝（‰一皮佗）（耳ド∴‰）′  

EエⅣ（c）＝E（（又Ⅳ－β）′（耳Ⅳ－β）＋cⅣ）  

＝E（（∂Ⅳ－β）′（鉱一β）＋c〃）  

＋E（（ 
完 

）2（‰－〃）′（ふ一両  

を定める。ただし、  

である。   

ー89－   



ただし、∂nは0のBayesestimateであり、rをあたえたとき0のpriorはN（FL，（roIl）－1）  
である。ただし拓roは既知である。またrの分布は、ウイシヤート分布Ⅳ（◎，呵で  
◎，烏は既知である。すると、上式の前者は  

l†′＼r  

）＋rふ1（∨を〃－・翫）2）－－Cro  E（2＼花lん＋2㍉（   
翫＋lん   

で表される。ただし、祐＝E（府コ】礼…，ズm），帆＝E（（府コー祐）21  
礼…，端）），吼＝（E（trr‾11札…，J㌦））1／2である。これらをNagao（1997a）に似た  
方法で一様可積を示すことにより、上式のcl／2に関する漸近展開が得られる。次に後  

者を考える。するとβとrをあたえた下で、  

（ 
万 

）2（ふ－〃）′（‰－〃）→（β－〃）′（β－〃）  

また上の左辺は一様可積であることが、〃の定義および又〃を考えて示される。この  

ことより次の表現を得る。  

trr－2  
2‾し ‡＋0（c）・  

（trr‾1）2  

Nagao（1997a）であたえた最良のもの比較すると上式はα0だけ大きくなっていること  

が分かる。  

次にrがr＝diag（Jl，…，Jl，…，打た，‥・，鞄）で表されるとき、平均βを標本平均で推  

定し、停止則を共分散行列r－1を不偏分散で推定し上のⅣに対応して求める。ただ  

しJjの大きさは釣である。すると次の結果を得る。  

た た   

た  risk＝2胡∑即帯1′2＋≡且（的2）（∑叩晋2）＋0（c）・  
J＝1  J＝1  

参考文献   

Bickel，P・J・andYahav，J・A．（1965）．Asymptotica11ypointwiseoptimalproceduresin  

Sequentialanalysis・Proc・FifthBerkeleySymp．Math．Statist．Prob．1Univ．of  

CalifbrniaPress．  

Nagao，H・（1997a）・AsymPtOticallypointwiseoptimalrules払restimatingmeaningen－  

eralexponentialdistributionsfbrsquaredloss・SequentialAnalysIS・16，155－174・  

Nagao，H・（1997b）・Asympto七icallypointwiseoptimalrulesofsequentialestimationof  

meanvectorwhenaninfbrmationmatrixhassomestruCturein amultivariatenormal  

population・SequentialAnalysis．16，363－374．  
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逐次推定のBabad11r効率について  

筑波大学・数学系 小池健一   

1。はじめに   

ズ1，ズ2，…を互いに独立に同一の分布昂（β∈㊤（⊂Rl）に従う確率変数とする．このとき，  

βの一致推定量r＝（‰（ズ1，‥・，ズれ））と任意のど＞0に対して，裾確率の漸近展開は  

αm（r，β，ど）：＝昂（鶴－βl＞E）＝eXpトmβ（r，β，亡）＋0（1））（れ→∞）  

で与えられる・ただし，β（T，0，E）は正の定数でexponentialrateといわれる．ここで，αn（T，0，E）は  

小さい，すなわちβ（r，∂，ど）は大きい方が良い推定量と考える．Bahadur（1971）は，一致推  

定量T＝（Th（Xl，・・・，Xn））の漸近的な振る舞いを測る尺度としてこのexponentialrateを  

提案し，nl（1973）は適当な正則条件の下で，00）一致推定量に対してexponentialrateの下  

界（Bahadurbound）を示した．ここで，特に標本が独立同分布からのもので，最尤推定量の  

ときには，適当な条件の下でこの不等式で等号が成立，すなわち有効となることが知られてい  

る（軋（1975）等）．   

一方，逐次の場合，標本の大きさが無限大に概収束するような停止別の列に対して，検定続  

計量の効率がBerkandBrown（1978）等により論じられている．これは非逐次の場合の効  

率（Bahadu∫Slopeという）が，逐次の場合にも自然に拡張できることを示している．さらに，逐  

次推定においては，三田（1995）が，eXPOnentialclassの下で，ある種の停止則を用いたときの裾  

確率の評価を与え，最尤推定量がその評価式を達成していることを示している．   

ここでは，逐次推定の場合に，標本の大きさの期待値が無限大に発散するような停止別の列に  

対して，一致推定量の列の被覆確率に基づく評価式を与えた．   

2．一致推定量の被覆確率に基づく下界   

Ⅹ（m）＝（ズ1，ズ2，…，ズれ）を（打－有限測度〃に関する）密度関数〆れ（∬，β）に従う確率変数とす  

る（m≧1）．但し，β∈0（⊂鼠1）とする．（Ⅳた）を停止別の列とする．ここでは，任意のβ∈0，  

た＝1，2，…について動（〃た）＜∞とする．以下では簡単のためⅣたの代わりにⅣで表す．   

岬∞≦ま≦∞，β，β′∈0，た＝1，2，‥．に対して  

1し」蛸（∬，β′）  
Cた卵′（り：＝   

属β（Ⅳ）‘〉○∫Ⅳ（∬，∂）  
とし，任意のA∈J（Ⅹ（Ⅳ））について   

舶：‡上榊）d佑輌）‥＝inf〈ま：藍触β州＝1 
とおくと，0≦∬（β′，β）≦∞が成り立つ．  

）   

定理1・且β（Ⅳ）→∞（た→∞）を満たす停止則（職）と迦た→∞ムたJⅣ（霊，β′）d〃＞0なる  

事象列（Aた）に村して  

無品log上た′Ⅳ（榊≧一拙β）  

が成り立つ．  

例1．ズ1，ズ2，…を互いに独立にいずれも（J一有限測度〝に関する）密度関数J（∬，β）に従う確率変  

数とする．但し，β∈㊤（⊂Rl）とする．停止別の列（〃ふ）を，「確率1で〃k…た」（た＝1，2，…）  
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とおくと  

煎（∂′，β）＝∬（β′，β）＝且♂′  
J（Ⅹ，β′）  

（Kullback－Leibler情報量）  （1）  

となることが示される．また，為－1imた→∞Ⅳた／た＝C（＞0）かつ1imた→∞ββ（Ⅳた）／た＝Cと  

なるような停止別の列（Ⅳた†について考えると∴‰の密度が∫（ご，β′）のとき同様にして（1）式が成  

り立つことが示される．   

以下では，∬1，ズ2，‥．が互いに独立に同一の分布（密度′（ご，β），β∈0）に従う場合のみを考  

える．βの実数借間数タ（♂）の一致推定量r＝（孔（Ⅹ（れ）））と停止別の列（Ⅳた）に対して，   

鞠触  

αた（緋＝上恥朝≧ど｝  

△（ど，♂）：＝（β′∈0：‡タ（β′トg（β）！＞どト  

inf拷（♂′，β）：β′∈△（ど，β））  （△（ど，β）≠¢のとき），  

（  

埠，β）：＝  
（その佃）  ∞   

とおく．このとき次の定理を得る．  

定理乙（Ⅳた）を，昂－1imた→∞Ⅳた＝∞（β∈0）を満たす停止別の列とし，r＝（孔（Ⅹ（m）））を∂の  

実数値関数タ（β）の強一致推定量とする・このとき  

1  

logαた（どっβ）≧‾わ（ど，∂）  
痛  

が成り立つ．   

㊤がRlの開区間であり，分布為の密度の台A＝（ご：J（∬，β）＞0）が9と無関係で，（∂／∂β）∫（ヱ，∂）が  

〈孟lo  
g′（ズ1，β）  存在じ首限値をとるとする、このとき，β∈0の関数r（β）：＝且∂  をFisher情  

報量と呼ぶ．  

定理3．（Ⅳた）を，昂－1imた→∞Ⅳた／た＝C（＞0）（β∈㊤）かつ1imた→∞鞠（Ⅳた）／た＝Cとなる  

ような停止別の列，r＝（‰（Ⅹ（几）））を♂の強一致推定量とする・このとき正則条件の下で，  

11＿一▲ ′＿爪＼ J（β）  

log鶴（E，β）≧⊥1ご  1imlim   轟｝て）、～几＼‾∵’Y′‾  

；≡昌蒜ど2月β（Ⅳ）  2  

が成立する．特に的最尤推定量の列∂ml＝（∂m（Ⅹ（れ）））に対して，正則条件の下で上式におい  
て等号が成立する．   

参考文献  

Bahadur，R・R．（1971）・SomeLimiまT7LeOr℃mSinStati＄tics，SIAM，Philadelphia．  

Berk，R．H．andBrown，L．D・（1978）．A乃れ■ざね如壬．，6，56ト581．  

恥J・C・（1973）・Am㍑・gぬ抽t・，1，74ト749・  

m，J・C・（1975）・A†汎∫ね孟由た，3，234－240・  

Mita，H．（1995）・J・J叩αれ∫ね士由f■gOC・，25，173－182・  
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U一統計量の高次のキュムラントの推定について  

前園宜彦（九州大学経済学部）  

1．はじめに  

ズ1，…，二㌦を互いに独立で同じ分布ダに従う確率変数とする．母数βに関連した統  

計量を孔＝‰（ズ1，…，ズ几）とすると孔の歪度（3次のキュムラント）は  

ヽβ呵㍍－β（㍍）］3  
代3＝   

（Ⅴαγ（㍍））3／2’  

で定義される．この歪度は分布の非対称性を計る尺度であり，正規近似の精密化であ  
るエッジワース展開の炉1／2の項に現れるために，正規近似の改良のときにも重要で  
ある．歪度のジャックナイフ推定量について論じる．これまでに，ジャックナイフ歪  

度推定量は下方のバイアスを持つことが示され，そのバイアスはエッジワース展開に  

基づいて信頼区間を構成するときに少なからぬ影響を与えることが，シュミレーショ  

ンの結果として報告されている．本報告では，ジャックナイフ歪度推定量の理論的な  

性質をU一統計量の場合に議論する．   

九（ご1，…，∬r）を成分の入れ替えに関して不変な関数（γ次のカーネル）とする．こ  
のとき几≧rに対してU一統計量は  

∑九（葦1，…，為ー）  
Cれト，r  

と定義される・ここで∑c町 は1≦盲1＜…＜盲r≦mの全ての組み合わせについて  

の和を表す・β＝叫ん（ズ1，…，弟）】とおくと，U一統計量はβの不偏推定量である・  

軋の標準化U一統計量の歪度片3及びスチューデント化U一統計量乱＝（軋－β）βれ  

の歪度電のジャックナイフ推定量毎と克；について議論する．ここで死はαまの  

推定量である．   

死，恥を軋のジャックナイフ分散推定量，中心3次モーメントの推定量とする  

と，ジャックナイフ歪度推定量毎は次で与えられる．  

‰  ′ヽ  
佗3＝   

（几∂孟）3／2  

同様に，スチューデント化U一統計量の歪度のジャックナイフ推定量克芸は  

ノヽ＊  

㍍3＝  

となる．ここで‰は3次のモーメントに関連した母数の推定量である．  
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2．ジャックナイフ歪度推定量の漸近表現  

標準化U一統計量の歪度は  

el＋3e2  
一れ ＋里＋0（几－2）  荘3＝  

ど要  

で与えられ，スチューデント化U一統計量の歪度は  

2el＋3e2．り♯   
＋0（m‾2）  ㍍；＝れ2β（昭）3＝   ＋  

∈至   

■  
m   

となる．ここで∈，el，e2，り，がはカーネル九に依存する量である．ジャックナイフ  

歪度推定量の分母・分子のそれぞれに対して，ANOVA－decompositionを適用する  

と，m∂三，毎，軋の漸近表現を求めることができ，これらを利用して，次の漸近表現  

が求まる．  

【定理］・もしあるど＞0に対して呵坤0車＜∞ならば  

2 エ．  2  d  

’‘、‘叩‘▲∫ノ■  毎＝K3＋：去∑く1（薫）＋ 几叫‘‾り■ 

ど至畠 m（れ－1）亡君孟ニ 碩  

2 ユ．⊥．＿＿、  2  【。J＿一」＿ ＿＿、 d♯  
克；＝㍍；＋完∑G（為）＋   ∑G（葦，ろ）＋三言＋年（几‾1）・  l〉ⅣV  

碩  
ノ●  

川J‥つ■増嘉、ハ‘▲りI m（几－1）ど至孟ニ’2、“l’‘▲Jノ■   

これらはやはり，ANOVA－decompositionされた形であり，ぐ，ぐ，d，d＊はカーネル  

に依存して決まる．これを利用して，バイアスの評価，エッジワース展開等が議論で  

きる．   

3．例  

母集団分布の分散J2＝Ⅴαγ（ズ1）の推定を考えよう・2次のカーネルを九（ご，y）＝  

（ご－y）2／2とおくと，対応するU一統計量が㌔の不偏推定量である．即ち  

2  ．T＿、1一＿＿   ＿＿、。。   1  
Tl  

∑（芳一又）2  

i＝1  
茅妄（為－ろ）2＝れ圭1  

亡ん＝  

几トー1）去ニ  

このときジャックナイフ歪度推定量のバイアスは次の表のようになる．  

表  

代3   d／ど要   ㍍；   d＊／亡君   

正規   2．83＋几‾11．41  －54．45   －5．66－れ‾1146．37  209．22   

ロジステック．  5．11＋几‾10．52  －785．04  －10．22一犯－1923．78  1517．35   

両側指数  6．62＋几‾10．68  －1626．00  －13．24一犯‾11922．95  3168．54   

バイアスのd侶と吼昭はが1のオーダーの項である．上記の漸近バイアスはいず  
れも下方バイアスである．  

定理の漸近表現を利用して他の漸近的な性質もいろいろ藩論することができる．  
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