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順序制約の下での2項分布の母数の均一性の検定に関する注意と検定統計量の比較  

九州芸術工科大学 芸術工学部 共通講座 笹渕祥一   

ズ1，…，ズセは互いに独立な確率変数で、ズ‘は2項分布月（侮，pi）に従う（五＝1，…，た）とする。  

次の検定問題を考える。   

帰無仮説ガ1：“pl＝p2＝‥・＝恥”、対立仮説∬1：“pl≦p2≦‥・≦斯 かつ〃1ではない”。   

1．「用量・反応関係の解析の問題」との相違についての注意   

まず、本講演で扱う間填は、「用量・反応関係の解析の問題」とは若干異なる事を注意しておく。   

例えば、薬の量をdl，d2，…，dた（dl＜d2＜…＜dた）とした時の反応確率P（dl），P（d2），‥・，P（dた）に射し、帰  

無仮説を“P（dl）＝P（d2）＝…＝P（dげとし対立仮説を“P（dl）≦P（d2）≦…≦P（dり”とする検定を行  

う問題、あるいは、関数Pの推定を行う問題は、「用量・反応関係の解析の問題」と呼ばれる。この場合には、  

dl，d2，…，dkの値を組み入れた統計量を用いるべきであり、Cochran（1954），Armitage（1955）を始めとする多く  

の研究がなされてきている。よく知られているCochran・Armitage検定等の統計量はdl，d2，・・・，dkに依存して  

いる。（康津（1982）第2章、柳川（1986）第4章、等参軋）   

本講演では、dl，d2，…，dたに対応するデータはなく、単にた個の2項分布確率変数のみが観測される場合を考  

える。  

2．4つの検定方法の紹介   

墨筆ユ（Barlow，Bartholomew，Bremner，andBrunk（1972，1・2節））   

ェ1，‥・，〇克を与えられたた個の実数、軌，…，ひたを与えられたた個の正数とする。“β1≦…≦βた”なる条件の  

下で∑た1（ご壱－β壱）2叫を最小にする（β1，・‥，帰＝（β；，…，β芸）を、“叫，…，ひ尤を重みとする∬1，…，ごたの  

IsotonicRegression（単調回帰）”と呼ぶ。簡単のために、“0；はwiを重みとするxiのIR”と略記する。  

βヱ＝∬も／γL五（五＝1，…，た）とおく。この講演では、次の4つの検定について考察する。  

検定Ⅰ：逆正弦変換に基づくIsotonicTes七  （Barlowetal．（1972，4．3節））  

克  

n＝∑軌（打一訂）2≧clの時、仇を棄軌  
l＝1  

ここで、訂＝∑た1m勅／∑た1mいびも＝g宜m‾1（（βl）1／2）、Uごはmiを重みとする抗のIR、Clは正の定数。  

（Bartholomew（1959）、Shorack（1967）、Barlowetal．（1972，4．3節））  検定ⅠⅠ：Isotonic Tes七   

n  
m£（ポーβ）2  

≧c2の時、ガ1を棄却。  
創1－β）   

ここで、β＝∑た1ズl／∑た1mi、或は砺を重みとする動のIR、C2は正の定数  

検定ⅠⅠⅠ：尤度比検定  （RobertsonandWegman（1978）、Robertson，Ⅵなigh七，andDykstra（1988，4．1節））  

た  

n〃＝2∑［瑚動log（針創＋m亀（ト鋸log（（ト抑／（ト銅ユ≧c3の時、仇を葉机  
む＝1   

ここで、C3は正の定数。   

検定IV：逆正弦変換に基づくContrastTbst（漸近最近迫局所最強力検定）  

（AbelsonandTukey（1963）、Schaaf畠maandSmid（1966）、Poon（1980））  

∑た14恥軌抗  

（∑た14几細君）1／2  
≧ c4の時、∬1を棄却。  nv  

ここで、C4は正の定数。スコア：Wl，‥・．Wkについては、Robertsonetal．（1988，4．2節）等を参軌  
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3．4つの検定方法に関する考察   

仇の下で、mi→∞（五＝1，…，た）の時、n，n∫，n∫∫の漸近分布は、同一の“文2分布”（x2分布の重み付き  

和）となる。（Collings，Margolin，andOehlert（1981）、Robertsonetal・（1988，4・1節）、Kulatunga，Asai，and  

Sasabuchi（1996））また、nVの漸近分布は標準正規分布となる。従って、いずれの検定も、漸近分布により棄却  

点を定めて検定を行う事が考えられる。しかし、これが小標本の場合にも妥当であるかどうかが問題となる。   

Poon（1980）は、Tわを用いて、Hlの下での条件付分布に基づく（漸近分布を用いない）exactな検定方法  

を擾案している。そして、検定ⅠⅤ（及び別の2つの検定）と比較して、小標本の場合には、提案した検定が検  

出力等の点で優れている、という事を示している。が、大標本の場合には、この方法は計算が面倒、という事も  

述べている。Collingsetal．（1981）は、漸近分布による棄却点を用いた場合には、検定ⅠⅠは適切なサイズを持つ  

が、検定Ⅰはサイズが大きくなりすぎるため用いるのは不適当である、という事を示している。また、Poon（1980）  

とCollingsetal．（19Bl）はいずれも、検定IIは、対立仮説Klに対してだけでなく、unimodal（umbrella）対立仮説  

に対しても比較的高い検出力を持つ、という事も示している。一方、検定ⅠⅠⅠについては、Robertsonetal．（1988，  

4．1節）が、“検定ⅠやⅠⅠと似た挙動を示すであろう”と示唆している。   

Kulatungaetal．（1996）は、nl＝・・・＝ nk＝nとして、n＝10，25，50の場合に、検定Ⅰ～IVの各々について、  

漸近分布により棄却点を定めて検定を行う場合の実際の検定のサイズと検出力を、MonteCarlosimulation に  

よって推定して、おおむね次のような結果を得た。（なお、この論文は、検定ⅠⅠⅠを他の検定と比較するのが主な  

目的で、検定1とⅠⅠに対してはPoon（1980）やCollingsetal．（1981）と同様の結論を得ている。）   

（1）検定ⅠとIVは、漸近分布による棄却点を用いた場合、実際の検定のサイズが大きくなりすぎるため、用  

いるのは不適当である。（逆正弦変換の影響か？）（2）検定ⅠⅠとⅠⅠⅠは適切なサイズを持つ。（3）検定ⅠⅠⅠは、サ  

イズや検出力に関して、検定ⅠⅠと似た挙動を示すが、検定Ⅰとはかなり異なる。（4）几が小さい時は、検定ⅠⅠと  

ⅠⅠⅠとでは、ⅠⅠの方が検出力が高い場合が多い。一nが大きい時は、2つの検定間の検出力の差はあまりない。  

4．「非心度」を用いた検出力の比較   

笹渕・寺西（1997）は、理論的に検出力を調べるために「非心度」を用いる事を考えた。ただし、前節の（1）  

により、検定ⅠとⅣは考察の対象からはずし、検定ⅠⅠとⅠⅠⅠのみを考察した。   

簡単のために、ml＝…＝mた＝mとして、一般的な「非心度」の定義を述べる。   

定養2 βを未知のた次元母数ベクトルとし、βに関する検定問題：Hv乱：Kを考察する。yれは、た次元確率  

ベクトルで、βの不偏推定量かつ一致推定量であるとする。yれの関数丁几（ym）に対し、「rれ（ym）≧C ⇒ Hを  

棄却」なる検定を考える0だだし、Cは1imn→∞SupH㌔（rn（yれ）≧C）＝凸を満たす正の定数である0こ  

のとき、rれ（∂）を「71n（yれ）の非心度」と呼ぶ。  

「非心度」によって検出力を比較する理論的根拠についての考察は、笹渕・寺西（1997）参乱   

しかし、非心度からは、検出力の大小の比較の目安は得られても、検出力の催そのものは得られない。そこで、  

笹渕・寺西（1997）は、∬1の下でのn∫とれ∫∫の漸近正規性を用いて、検出力の近似を行った。（実は、漸近  

正規性が成り立っ場合には、「非心度」は漸近平均に他ならない。）ただし、Thとn∫∫の式には、順序制約：  

“pl≦p2≦‥・≦邦”の下での最尤推定量依）が含まれているため、母数の真値が∬1の境界上にある場合に  

は、漸近正規性は自明とは言えず、これを示すには若干の工夫が必要である。（阪大の岩佐学氏による。）   

笹渕・寺西（1997）は、まず、n∫と乃∫∫に対して、各々の非心度（漸近平均）と漸近分散を計算した。次に、  

n＝10，25，50の場合に、Klの様々な点において、MonteCarlosimulation を用いて検出力を推定し、非心度  

と検出力の関係、正規近似による検出力の近似値と実際の検出力との差、等を調べた。その主な結果は次の通り。   

（1）検定統計量を1つ固定して、対立仮説内の相異なる点での検出力を比較する場合。一nの大きさによって  

若干の違いはあるが、検出力の比較は、非心度や正規近似によってかなりできる。（2）対立仮説内の点を固定し  

て、2つの検定統計量の検出力を比較する場合。れが小さい時には、非心度や正規近似によって検出力を比較す  

る事は困艶几が大きい時には、検出力の比較軋非心度や正規近似によってかなりできる。（3）検出力の大小  

を、非心度あるいは正規近似によって判断する場合、正規近似による判断の方が若干正確なようである。（4）正  

規近似による検出力の近似値は、実際の検出力の値より小さい場合が多い。   

以上の事から、非心度は、検定手法を1つ定めた場合に、その検定法の検出力の対立仮説の中での挙動を知る  

のには有効であると思われる。  
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母数制約のある推定問題について  

関東学院大学経済学部 布能英一郎  

1．Introduction  

二項分布または多項分布で母数に制限がある場合、自乗損失下でMLEが非許容的となることがある。た  

とえば、ズ～βれ抑滋α上（几，β）でβ∈0＊＝【（，1－（】⊂【0，1］（但し、0く（＜1／mを仮定）の場合、MLE  

よりも、より優れた推定量を構成することができる．他方、二項分布で母数βが0＜♂くα但し0＜α＜1  

に制限されている場合、β〟ムβを優越する推定量を構成することが大変困難である。しかしながら、Brown  

による完備性定理を用いると、サンプルサイズnがある程度大きければ、自乗損失下でMLEの非許容性  

が示せる。   

2．Completeclasstheoremを用いた非許容性の証明   

定義、仮定条件∬を標本空間とする。そして∬は有限と仮定する。 7）：決定空間，L：損失関数  

㊤：母数空間とし、統計的決定問題（∬，㊤，か，りを（㊤，∬）で略記する。  

∬の空でない部分集合∬′に対し、㊤（∬′）…†鮎0：紳）＝∑甘∈∬′P（封桝＞0）と定める口そうする  

と、標本空間をX′母数空間を0（X／）とするrestrictedprobabilitydistributionEh：・（3：lO）＝P（a：tO）／9（0）  

がwe11－de丘nedである。   

Theorem2．1（Brown1981，Ann．Stat．）6が（0，X）で許容的とする。Xの部分集合X／が  

9（∬′）≠¢で、更に  

（1）各ユ‥∈X′に対し矩I（可0）が0（X′）上でwellde丘ned  

（2）各d∈pに対して，損失関数エ（β，d）は0（∬′）上βの連続関数  

（3）0（∬′）はcompa加   

の条件が満たされるならば、∂がベイズとなるような0（∬′）上の確率測度dT（β）が存在する   

Theorem2．2X～Binomial（n，0）但し㊤＝【0，α］，2／nくα＜1．このときOMLEは自乗損失下で非  
許容的   

証明の概要：βMLEが許容的と仮定する。．γ′＝（1，2，…，可に選ぶ。㊤（∬′）＝（0，αト0（∬′）＝【0，α］＝¢  

であり、1imβ→0甑′（可β）は計算により、Ⅹ＝1に対しては1、X＝2，3，…，nに対しては0・   

Theorem2．1により］dT（0）on［0，α】suchthatOMLEはdT（0）をpriorとするベイズ。   

dT（β）をβ＝0に集中する部分、β＝αに集中する部分、0＜βくαの部分に分解して考える。X＝1に  

てベイズ解とMLEが等しいことからdT（β）がβ＝0に100パーセント集中することはない。次に∬＝γ乙  

にてベイズ解とMLEが等しいことからdT（β）は0＜β＜αの部分に確率がない。そうすると。Y＝2を  

観測した時のベイズ解は，計算によりαとなるがMLEは2／nで一致せず、矛盾。   

8．センサリングメカニズムを持つような多項分布からの観測への応用   

Meeden，Ghosh，Sriniv恕弧，Ⅴ甜dema可1989，Ann．Stat．）はKqplan－Meier推定量の自乗損失下での許  

容性を証明したが、同時に、多項分布からの観測が樹木構造のセンサリングメカニズムを持つような状況  

を考え、この場合の自乗損失下でのMLEの許容性を証明した。他方、センサリングメカニズムが樹木構  

造でなく、オーバーラップが生じる時のMLEは単純計算では求められず、EMア／レゴリズム等の繰返し計  
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算で求めることになる。そしてMLEが許容的であるか否かの考察は、おこなわれていなかった。   

さて、上記のセンサリングメカニズムが樹木構造でない場合「見かけ上、母数に制限がなくとも、何らか  

の制約によって、標本空間の端点以外を観測してもMLEが母数空間の境界に倍を取る」ことがわかり、こ  

のような時に、完備性定理を用いる方法を適用してみたところ、自乗損失下でMLEの非許容性が示せた。   

Example乱1（ズ．，ズ2，∬3）…ルれ混血朋丁砧αJ（7l，（β1，β2，β3））であるがセンサリングにより  

OutCOme  prObability numberofobservations  

（∬1，∬2）ど12＝＝（∂1＋β2）／2  ェ12  

（∬2，ズ3）∈23＝（β2＋β3）／2  ご23  

†∬1，∬3）ど13＝（β1＋β3）／2  ェ：13   

で観測されている状況を考える。βには0≦β1，β2，♂3≦1，β1＋β2＋β3＝1以外の制限はないが、各∈iJ  

には0≦㍍≦1ノ2なる母数制約がある。このため  

（1）ご12＞ご23＋∬13 の場合  

∈12MLE＝1／2，∈23MLE＝ご23／2（ご23＋ご13），∈13MLE＝霊13／2（ご23＋ご13）   

なぜなら、（1）の場合、E12MLE＝X12／（3：12＋x23＋x13）＞1／2であるからE12MLE＝1／2である。更に  

エ立たe軌00d∝∈完3瑞3＝∈芸3（1／2－∈23）ご13により∈23MLE＝エ23／2（ェ23＋ご13），ど13MLE＝ご13／2（ェ23＋  

3713）．これを1i皿ea∫Pa∫ametertranSformationすることで  

OIMLE＝X13／（3：23＋x13），02MLE＝3：23／（x23＋3：13），03MLE＝0  

を得る。同様に、  

（2）ご23＞ユ：12＋ご13 の場合  

OIMLE＝0，02MLE＝X12／（3：12＋x13），03MLE＝＝X13／（3：12＋x13）  

（3）ご13＞エ12＋∬23 の場合  

〟1MLE＝ご12／（ェ12＋エゴ3），β2MLE＝0，β3MLE＝ご23／（ェ12＋ご23）   

このときX’＝i（3：12，ご23，3：13）∈．rlx12≧1，3：23≧1，r13≧1）に選び、Theorem2．2と同様な考え方で  

議論を行うと†l≧6にてβML一三は自乗損失下で非許容的。   

Example3．2（∬1，∬2，∬3）～九九比盲γ1αnねJ（†1，（β1，β2，β3））であるがセンサリングにより  

OutCOme  PrObability  numberofobservations  

∬1  どユ＝β1く  ごl  

∬2  ∈2＝β2ぐ  J2  

＿r3  ど3＝β3く  ご3  

（ズ1，ズ2）ど12＝（β1＋β2）（1－ぐ）／2  ご12  

（∬2，∬3）∈23＝（β2＋β3）／（1－（）2  ご23  

（∬1，ズ3）ど13＝（β1＋β3）／（1－ぐ）2  ユ：13   

で観測されている状況を考える。（0，ぐ）には（が0＜（≦1の範囲を自由に動くのなら、Example3．1  

のようなrestrictionはないが、（を 0≦（＜1に固定すると、Exa皿ple3．1同様のrestrictionがある。  

そこで、特にく＝0の場合を念頭に入れると、Example3．1の考察を拡張した考えで β掴ん且 の自乗損  

失下での非許容性が（nがある程度大きいときに）示せる。   

ExamPle3・2の～般化は容易に行える。更にcensoringmechaLnismがinformativeであっても、OMI．Eの  

自乗損失下で非許容的となる場合が見つかっている。  
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Gr6bnerbasisandwalksonasetofcontingency七ables  

TbshioSakataandRyuichiSawae   

DepartmentofComputerScience DepartmentofAppliedmathematics  

Kumamoto University OkayamaUniversityofScience  

［1］・Introducti叩・MetropoliswalksonthesetofcontingencytableswereusedinSakata－Yanagawa［2］  

andSakata－Nomakuchi［3］・Anewtheoryoftherela七ionbetweenthegenerationofMetroploiswalks  

andGr6bnerbasiswasfoundinDiaconis－Strumfels（1998）［1】・Accordingtotheirtheorywemadeseveral  

PrOgramSOfgeneratingMetropoliswalksonthesetofcon七ingencytablesandreportedseveralsimulation  

results．OurprogramSwi11beusefu1forourfuturestudies．  

［2］岬Basis・Let′γbe afinite setand T be astatis七ic over Xand  
gl，g2，・・・，gL：X→ZwhereZ＝（0，土1，j＝2，・・，）andg£betheset（9：X→JV：∑xg（x）T（x）＝t）・If  

t，he conditions   

（a）∑αg壱（∬）r（ェ）＝OJⅣ1≦壱≦エ   

（b）fbrany壬andanypair9andg’∈Qt，thereare（el，9il），（el，gi2），…，（EA，giA）suchthat  

A α  

タ′＝g＋∑亡勅αmdg＋∑亡JgiJ≧0頼1≦α≦A，亡J∈ト1，1），  
ブ＝1  J＝1   

aresatisfied，thengl，…，9L areSaidtobeaMarkovbasis■From aMarkovbasisaMetropoliswalkis  

derived as follows．  

Letassumethatwearenowatthepositiong∈Qt・ChooseIfrom（1，2，＝，L）randomlyande丘om  

（－1，1）randomly・げ9十亡gIisnonnegative，thechainmovesg＋e9I，andotherwisestayat9．Thenin  

thelimittheMarkovchainhastheuniformdistributionong土・Notethatthecondition（a）impliesthat  
g＋egI∈Qtandthatthecondition（b）impliesthatthechainisconnected．Nextpropositiongivesthe  

methodtha七realizesahypergeometricdistributiononQi・  

PropositionLetcr（9）beapositivefunctiononQt・Evenqg＋EgI≧Owemoveonlywithprobability  

J（♂十亡釘）  
min   

J（g）  

兢em兢egわ加古ぬ如ゐ祝如れ豆βpr叩Ⅳ如mαgわJ（g）■  

TocalculateGr6bnerbasestheyusedMACAULAYIIduetoGraysonandStillman．Howeverwe  

usedRisa／Asir，WhichhasbeendevelopedatFujitsuLaboratoryLimited・  

［3］Example・Hereweconsider2×2×2contingencytablesandconditionalinfbrencewithfiⅩed  

marginalsx．11，X．12，X．21，X．22Whichcorrespondtothevariablesyll，y12，y21，y22・AnotherfiⅩedmarglnals  

are xl．1，Xl．2，X2．1，X2．2，Which correspond to the variable zll，Z12，Z21，Z22・And the remalnlng丘Ⅹed  

marginalsarexll．，X12．，X21．，X22Whichcorrespondtothevariablesull，u127u21，u22・Ifweset  

β＝［∬111－yll＊Zll＊叫1，諾112－y12＊g12＊叫1，∬121一的1＊Zll＊叫2，∬122－y22＊g12＊叫2，  

諾211－yll＊Z21＊祝21，∬212－y12＊Z22＊戦1，霊221－的1＊Z21＊u22，訂222一封22＊Z22＊ひ22】  
and  

V＝［yll，y12，y21，封22，Zll，Z12，Z2いZ22，叫1，叫2，祝21，祝22，∬111，∬112，霊121，∬122，  

租1；訂212，エ221，エ22〕   
thenAsirputoutthefo1lowlngbasis・9r（B，隼2）；  
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［ご221＊∬飢2＊∬122＊∬111－∬222＊ご211＊ご121＊れ12，祝22＊鵜12＊∬122＊叫1‾∬222＊u21＊叫2＊£112）  

一訂221＊餌21＊祝12＊霊111＋u22＊諾211＊£121＊祝11っ∬222＊祝12＊Z12‾祝22＊Z22＊ご122，  

－∬221＊∬212＊叫2＊Z12＊£111＋祝22＊Z22＊エ211＊∬121＊∬112，∬212＊Z12＊祝11‾Z22＊W21＊ご112，  

∬221＊Z22＊u21＊∬122＊ご111－£222＊∬211＊諾121＊Z12＊祝11）ご221＊祝12＊Zll一視22＊Z21＊∬121，  

祝22＊∬212＊Z21＊∬122＊∬111－∬222＊エ211＊叫2＊∬112＊Zll】一視21＊Z21＊ヱ111十∬211＊叫1＊Zll｝  

∬221＊∬212＊昔122＊祝11＊Zll－∬222＊祝21＊Z21＊£121＊ご112フ∬221＊Z22＊芳122＊Zll  

一諾222＊Z21＊エ121＊Z12，一霊212＊Z21＊Z12＊ご111＋z22＊∬211＊∬112＊Zllっ  

－u22＊Z22＊y22＋∬222，£212＊お122＊祝11一之22＊u21＊y22＊㍊12＊諾112，  

∬221＊Z22＊u21＊封22＊勘2＊∬111叫諾222＊ご211＊ヱ121＊叫1っ一計22＊叫2＊Z12＋∬122）  

∬221＊∬122＊Zll一視22＊Z21＊y22＊∬121＊Z12，祝22＊∬212＊Z21＊y22＊Z12＊∬111  

－∬222＊霊211＊∬112＊Zll，∬222＊Z21＊封21－∬221＊g22＊y22，‾∬212＊Z21＊∬122＊y21＊諾111  

＋z22＊エ211＊即22＊ヱ121＊∬112，一触22＊Z21＊y21＋∬221，u21＊Z21＊ご122＊y21＊∬111  

－∬211＊y22＊エ121＊Z12＊叫1，一視21＊Z21＊u12＊訂21＊諾111＋∬211＊諾121＊叫1，  

－エ212＊Z21＊餌12＊y21＊Z12＊£111＋z22＊∬211＊∬121＊諾112，∬122＊y21＊Zll‾y22＊∬121＊Z12，  

エ221＊芯212＊y22＊Z12＊∬111－∬222＊エ211＊y21＊エ112＊Zlい  

一視12＊y21＊Zll＋∬121，諾222＊ぴ21＊机2一視22＊ヱ212＊y22，  

－∬221＊祝21＊ご122＊y12＊∬111＋㍑22＊ご211＊y22＊ご121＊∬112，∬122＊y12＊㍑11‾y22＊u12＊霊112，  

霊221＊エ212＊y22＊祝12＊諾111－エ222＊霊211＊諾121＊封12＊勘1，一之22＊ひ21＊y12＋諾212，  

一∬212＊Z21＊祝12＊y21＊∬111＋z22＊∬211＊∬121＊机2＊ull，祝21＊Z21＊ヱ122＊y12＊エ111  

－ご211＊y22＊祝12＊ご112＊Zll，∬221＊祝21＊Z12＊y12＊£111‾W22＊エ211＊y21＊∬112＊Zll，  

一之12＊y12＊≠11＋エ112，一視21＊Z21＊Z12＊封12＊ヱ111＋霊211＊エ112＊Zll，諾221＊∬212＊封11  

一視22＊Z22＊∬211＊y21＊y12，－ひ12＊y21＊Z12＊y12＊∬111十ご121＊∬112＊yll，諾221＊u21＊yll  

一視22＊∬211＊y21，一視12＊y21＊∬111＋ご121＊㍑11＊yll，∬212＊Z21＊yll‾Z22＊∬211＊y12  

，一視21＊Z21＊yll＋霊211，一之12＊封12＊ご111＋∬112＊Zll＊yll，〇111－1力1＊Zl＊仇1］   
Amongtheseonlyoneelementisthe Gr6bnerbasisfbrtheidealみ（forthedefinitionsee［1］），  

3：221＊X212＊3：122＊Xlll－X222＊X211＊£121＊Xl12・ThustheidealJiisgeneratedbytheuniquepolynomial  

whichcorTeSpOndstothesimplemovement，  

＋－＋－   

－＋－＋．  

【ⅠⅤ】Q9gClusiQn・Formorecomplexcontingencytableswewi11havenon－trivialmovementsau－  

tomatical1y．Thatistheaimofthistheory・OurplanistoconstruCtC－PrOgramSWhich（1）automatical1y  

visualizealladmissiblemovement＄COrreSPOndingtobasesputoutbyAsirfbraglVentypeOftables，  

（2）automatical1ygenerateMetropoliswalksandcalculatevariousp－Valuesbyusingthewalk・Theyare  
stillunderconstruction．Final1ywenotethatbothofcalculatingtimesofGr6bnerbasesandgenerating  

timeofthewalksareincreaserapidlyifthesizeoftablesbecomesbigger・   

［Ⅴ］軸  
1．P．DiaconisandB．Strumfels（1998）．Algebraicalgori七hmsforsamPlingfromconditionaldistributions・  

A．S．Vol．26，No．1，363－397・  

2．1bshioSakataandTabsiⅥmagawa（1998）・DeterminationoftheNo－Observed－Adverse－E鮎ct－Level  

bycontrollingover－eStimationprobal）ility・Statisticalrese甜ChreportNo・SRROO7－98，AustralianNa－  

tionalUniversity．  

3．Generali2；edshifttestmethodandMetropoliswalk（1997）．Bu11・OfInfo・Cybernetics，29，ト13  
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（p，q）配列上の順序制約の検定  

兵庫大学経済情報学部 工藤昭夫  

北海道大学大学院工学研究科 山本義郎  

1 Amoptimumcontrast  

ごり，五＝1，2，‥・，p，ゴ＝1，2，・‥，qをE（ェiJ）＝βり，Va巾り）＝1である独立正規変量とする・エりとそ  

の母数βiJのpx曾配列はそれぞれ行列∬，0と書ける，つまり  

∬＝ 

（；三；  

）
 
 

〃
’
 
 

け
】
 
 
 

l
 
・
・
・
 
 
 
p
．
 
d
U
 
 
 
 
 
β
 
 

l
 
 

1
 
 
 

1
 
・
●
・
 
 
 
p
．
 
d
U
 
 
 
 
 
 
β
U
 
 

′
し
 
 

（1）  

一般性を失うこと無く，以降p＜qであるものとする・このように格子点上に配置された母数に対して，Loop  

OrderやTreeorderがある場合の検定間穎を考える・まず，各行と列にそれぞれsimpleol・derを導入した場  

合を考えると順序制約は以下のように与えられる．  

＞
一
 
 

＞
－
 
 
 

仇
．
ル
 
：
．
〃
 
ハ
町
 
 

仇
．
〃
 
：
．
〃
 
‖
隼
 
 
 

＞
一
 
 

＞
一
 
 

（2）  

このsel・1ト01・dヒl・を，（ハリ）椿十⊥レ■）Loul）Olて山・とl軋㌫〃＝りニ2J）ときはバill11山一1‖叫ト＝・‘l（11・である．・巨  

均値の同一性を帰無仮説Hとし，（2）のような順序を対立仮説Kとする検定問題を考える．この検定問題  

に対する尤度比検定の理論は存在する（cf．Kudo＆Choi（1975））が，統計量の計算及び帰無仮説の下での確  

率分布の計算は不等式数p（q－1）＋（p－1）9が変畳数pxqより多いため不可能である．   

本報告では，次の形式をしたoptimumcontrastが定理1で与えられることを報告した．  

p9 pq  

エ（∫，C）＝∑∑c刷 Witl－∑∑cり＝0  
た1J＝1 た1J＝1  

ここで係数∩りの集合をCで表わす．有為水準αの叫i【111ml〔：On†．1・H5LLesLは  

（3）  

＞
一
 
 

っ
一
 

∧
し
 
 

∑
 
 

∑
 
 

α   エ（．て，C）ノ  （4）  

1＝】．ノ＝l  

で．hろ七き仮満レト鋸刃H一て）．r二た■し＝．、J七慄準汁三規ケ川rレ’）＝州什ノ∴・二で帝）ろ．   

定理1C＝（√・り）が以ドル粂‖‥′と満た‾l‾七きエト∵，C）け粧帖眉見〝に打十ろ〃ノ州仰トい川†J．摘／、■t上  

した検定に打十る「申鉦…／・川．川Tか什ヾ′で′¢－る．  

√・り＝去（畔′）十⊥十ノ  （封  

2 最適性について   

∫′紺一茂㈲空m卜州巾■．い土中心ヒ十て）中仙lけ）紬了‥とし，（■’′ン¢＝亡Jn5－と1■る∴∫：セ（／′，√／川川．V  

J）ベクトル形とし∩′′を√’い1－．〔く二k帖十ろベクトルと十ろ．（打、；l：）か人き十ぎろときに日放山≠ ‥トーいノ）仮説  
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を棄却する検定手法；軋が帰無仮説を棄却するのは次の場合である．  

（丘，エ）≧餌α但し丘＝α／l桓‖∈e＝CnP  
（6）  

この検定は，正規性と等分敵性が仮定される場合は，人β，（Å＞0）で与えられる半直線上で一様最強力とい  

う意味で適切である．¢を線形統計量，例えば（わ，可，（わ∈e），にもとづく検定とし，検定¢。と¢の点α  

における検出力をそれぞれP（叫¢8），P（α，ゆ）で表わす．P（α，如）≧P（α，ゆ）であり，¢の点αにおける  

損失をその差で表すこととするとそれは正である．すなわちP（α，¢8）一夕（α，ゆ）≧0である．またQ（¢）を  

全てのα∈eにおいて最大の損失であるとする，つまり  

Q仲）＝Sup（P（α，軋）一夕（α，¢）ト  
d∈e  

（7）  

optimumlineartestは全ての線形検定の中でQ（4））を最小にするものである．Schaafsma，W．aIldSmid，  

L．）．（1966）はこのoptirnumlineartestが存在しただ一つであることを穏やかな条件のもとで示している．   

3 基本となる定理  

”l（＝pX曾）本のベクトルをβ＝（軋‥・，∂い‘（ただし∂メ＝（β1J，∂紬…，βpJ）′（ブ＝1，…，9））とする・  

また（〝㍉m）行列を．4＝（αh…，α，l）とし〃を1からm（＝7JX（q－1）＋qx（Jノー1））までの自然数とす  

る，不等式制約は次のように表わせる  

．4′∂＞0．  
（8）   

SlliによりⅣの部分集合〃1∈〃で次のPropositioIlを満たすものの存在が示されている．これより  

1ノ＝（1，…，1）は全て1からなるま次ベクトルを表わすものとする．二つのベクトル間の不等号＞と≧は  

1ミての要素に閲して同じ不等号が戌守十ろことキ．葺lりこ一J●て）‡一（ハて′¢，て）．   

PI・OpOSi仁io111玖こレ）二／」び）和也力こ成り立つ．   

J．以下の3条件を満たす，大きさmlの部分集合Ⅳ1⊂Ⅳが少なくともJつ以上存在する．   

〃＝（1，2，…，m－1，可は置換によりいⅣ1はⅣのうちの最初のれ1個の要素とすることが出来るの   

ヤ，行列の分割がカニ（Al，A2）であるとしてβつの条件を記述する．   

何（た×れ1）行列Alの階数はmlであり，それゆえAIAlは正則である・  

「り（AIAl）‾11n】＞0  

「cノ（AちAl）（AIAt）‾11れ．▲≧1nっ   

g．上の条件「りと「cノはⅣlが叩鳥〃ⅢTrlCOTか化∫亡を与える必要十分条件であり，そのTrl次の係数ベク   

トルは．41（Al－41）‾11．りにより与えられる．   

ol）tilllしlI11（：Ol山舶tは尺度母数を除いて唯一であるが，上の条件を満たすJ41またはⅣ⊥は一意ではない．  

本報告では，〃lをの構成することにより，そのⅣtが条件（札），（l）），（C）を満たすことを示す・この方怯に  

⊥り定理1せ証明した．さらにその拡張で成一ろD＝l‥）l（、l‖‖l川（、（1（ll・七しJlll一汁（・りh（）l・（l廿にil●一「ろ（）l）＝川Illl  

【・‖11廿≠両．・ノ）丁・想キ与えた．  

参考文献   

川【（11‘1‖†・1‥l＝1ぐIl＝i，・トR・（1り丁う）Å甘t…・‖li′＝l＝1‥＝、・ill・iilt・（、・11＝l咽川l‘・川・lll＝l、SiJ（、（t卜・、トl・仙‥′‖．  

凡／∴∫「・メ．打〃几〟＝▲仇諭′．A．犯l）l）．31】3－3調．  
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刷Slli．N嶋Z・‖1＝l【（Ll（L（・，A．（19ST）TIL＝‖…l・1，州・（一l・rlLl川L…i（I川l「刷l，r＝■い‖ll山i＼・；tri；tlr．（l川｝l・l‖‖l＝＝リ＝  

ルー・仙／一1汀．∫√・f．町仲山川仁山諒．A．1L＝＝」汀一11．  
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●         PrimclpalComponentAna且ysis如rGr川ped別01divers托yわata  

GriffithUniverslty，Australia＆NIAES，Japan  LukmanThalib   

l．Imtroductiom：  

Twoofthemostpopulardescriptivemultivariatemethodsareprincipalcomponentanalysis（PCA）and  
CanOnicalvariateanalysis（CVA）．Itiswidelyacceptedthatwheneverthemultivariatedataaregrouped  

anddiscriminatingthegroupdifftrencesuslngmultiplevariables areofthemainconcern，CVAisthe  

mostappropriatetechniquetouse・PCAontheotherhand，isusedtodeveloplinearcombinationsthat  

SuCCeSSivelymaximisethetotalvarianceofasamplewherethereisnoknowngroupstructure．  

However，Whentherearemorevariablesthanwithin－grOuPdegreesoffreedom，duetoslngularityofthe  

WithinぞOuPCOVariancematrix，CanOnicalvariates（CV）cannotbederived・Insuchsituations，itisshown  

here，uSlngarealliftexample魚・Omabio－diversitystudyandafurthercomputersimulation，thatPCAcan  

beaviablesubstitute，ifthebetween－grOuPdifferencesareprominent．  

Krzanowski（1992）hasreportedthatsimilarproblemsariseinche汀Ometricsandanalysisofsensofy  
data・He has showninsuchsituations，thebest approachisto discrlminate the groups uslng ranked  

Ordered PCA・Thisisdoneby rankingthePCuslngthecanonicalvariatecriterion andchooslngthe  
COmPOnentSaCCOrdingtothisrankorderratherthantheonesyieldedbytheordinaryPCA．Hehasalso  

Shownthatthefirstfbwcomponentsbasedonthisrankingarethebestorthogonalcomponentsthatwould  

discriminatethegroupsand theorder obtainedwould genera11y be difftrent to the orderobtained by  

OrdinaryPCA．TherankingofPCcanbeobtainedbyconductingseparateone－WayANOVAsonthePC  

SCOreSforeachofthe components，anduslngthecorrespondingF－Statisticstorankthem．TheseF－teStS  

COrreSPOndtothetestsofcomponentsofCVA．   

Inthispaper，WeattemPttOShowthattherearecaseswherePCAcanbesubstitutedtota11yfbrCVA  

withoutanymodifications・Rea11ifedatathatwehaveanalysedhere，Withafurthercomputersimulation  

Study，ShowthatPCAextractsal1theinfbrmatioT）thatCVAwouldproduce，PrOVidedthereare slgnificant  

between－grOuPdifftrencesfbrallormostofthevariablesmeasured．Insuchsituationstherankorderof  

thePCprovidedbyordinaryPCAwi11alsobethesameasthatbasedonacanonicalvariatecriterion．We  

extendthediscussionfurther todescribehowthebiodiversltyindexthatwehavedevelopedusingPCA  

hasthesamecharacteristicsastheoneyieldedbytheCVAintermsofclassifyingfbresttypes．   

2．BackgroundtotbeStudy  

TherapidassessmentofthebiodiversltyOfanyecosystemisakey，Currentissueamongstecologistsand  

COnSerVationbiologists・Tllemainobjectiveofthisstudywastodiscriminatethefbrestqualitybasedon  
the set ofsubfamily assemblages ofthemoths fbundin thefbrest uslng an aPPrOPriate multivariate  

method・Theideawasthatifanappropriatelinearcombinationoftheassemblagesofsubfamilies，COuld  

bedevelopedthentheycanbeusedasarapidbiodiversitymeasuretoclassifytheforestqualityofsites  

thathavenotbeenexaminedingeneratlngtheorlglnaldataset．  

Thedatamatrixconsistsof（threefbresttypeswiththreereplicates）9sitesx22variables（mothcounts  
Ofeachsubfamily）andthedatawasstandardisedbeforecarryirlgOutaPCAasCVAcannotbeusedto  

duetolackofsites．  

Furthercomputersimulationwascarriedouttotestthedifftrencesamonglinearcombinationsderived  

fromPCAwiththoseofCVA．  

3．Results  

ThenrstPCexplainedabout34％ofthetotalvariabilityinthedataandthesecondexplainedabout  

18％・TheFstatistics丘omone－WayANOVAonthePCscoresindicatedthat伽sttwoPCwereslgnificant  
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indiscriminatingthefbresttypesat5％probability．ThefirstcomponenthasanF－Valueof125．67（df＝  

2，8）whilethesecondcomponenthasaF－Valueof5・47（df＝2，8）・  

Theanalysisindicatedthatthemostimportantlinearcomponentintermsofdiscriminatingthefbrest  

typeisalsothefirstprlnClpalcomponentfollowedbythesecond．Therestofthecomponentswerenot  

important．Thelinercombinationsthatwerefbundtoexplainmostofthetotalvariabilityinthedataare  

alsothesamethatdiscriminatethefbresttypes．Hence，theloadings of PClandPC2canbeusedto  

developthelinearindicestodiscriminateand classifytheforesttypes．  

Results舟omtheanalysesofthesimulateddatawerethesameasthePCAontheorlglnaldata．The  

Simulateddataalsoextractedonlytwoslgnificantcomponentstodiscriminatetheforesttypes．Thefirst  

PC（F＝410，df＝2，26）wasthemostimportantcomponentfollowedbythesecond（F＝65．16，df＝2，  

26）・Thevariabilityexplainedbythesetwocomponentswereabout57％andfbrtherealdataitwas52％．  

Havingdemonstratedthat thesimulateddataglVerisetothesamePCAresultsastherealdata，the  

Simulateddatamatrixwassu叫ectedtoCVA．ThelineardiscriminationobtaineduslrlgtheCVAwasthen  

COmParedwith that of PCA・The CVA also yielded two slgnificant components with similarlinear  
tranSfbrmationsasthoseofPCA，indiscriminatlngtheforesttypes．  

The Pearson’slinear correlation between corresponding PC and the CV thus obtained from the  
Simulateddatawasveryhigh．ThefirstPCwashighlycorrelatedwithfirstCV（r＝－0．99）andsecondPC  

WiththesecondCV（r＝0．92）．Theseresultssuggestthatthelinearcombinationswhichdiscriminate  

amongtheforesttypesarethesameregardlessoftheanalysISuSed．  

LinearcombinationsderivedfromthePCAaretheeigenvectorsofthetotalsamplevariance／covariance  

matrix，rePreSentedbyS，WhilethecombinationsderivedbyCVAaretheelgenVeCtOrSOftheW－1Bwhere  

WisthewithiTl－grOuPVariancecovaTiancematrixwhiletheBisthebetween－grOuPVariance／covariance  
matrix・ItshouldbenotedherethatS＝W＋B．ThelinearcombinationsofPCAattempttomaximisethe  

totalsamplevariationwhilethelinearcombinationsoftheCVAattempttomaximisethebetween－grOup  

Variability．Our argumentis thatifthe between－grOuP Variances dominate the totalvariabilityln the  

SamPle，for allormostofthevaTiablesintheorlglnaldata，thenPCAwould essentially discriminate  

betweenthegroupswhilereducingthedimensionsinthetotalsamplevariability．Wefbundinourbio－  

diversltydata，thebetween－gTOupSumOfsquaresfbrrnedthesubstantialproportionofthetotalsumof  

SquareSformostofthevariables・Ifthebetween－grOuPVariancesarenotsimi）arto the totalsample  
VariancesonecannotexpecttogetsimilarresultsffombothPCAandCVA．   

4．Biodiver5ityImdices  

Thebiodiversityindicesthatclassifytheぬresttypesarethelinearcombinationsofthefirstandthe  
SeCOndPCA・WeusethePCAontheorlglnaldatatoobtainthePCAloadingsfortheseindices．   

5．Conclusions   

In this paper we haveillustrated the use ofPCA as a substitute fbr CVA，in developlnglinear  

COmbinationstodiscriminatethegroups，WheneverCVcannotbederivedduetomatrixslgularityarlSlng  

formlackofwithin－grOuPdegreesoffreedom・Weidenti鮎dthatwhentotalsamplecovariancematrixis  
notsignificantlydifftrentfromW－1BthenPCAandCVAwouldgiverisetolinearcombinationsthatare  
thesameintermsoftheirslgnificance，importanceandbiologlCalmeanlngS・Anappropriatetestandother  

COmParativetechniquesthatcanbeusedtoidentifythesituationswherePCAcouldbesubstitutedfbr  

CVAarealsoprovided．   

Re氏rence：   

Krzanowski，W・J・（1992）Ranking PrincipalComponents to Renect Group StruCture，Joumal  
C加椚0椚eけた∫，Vo16，97－102  
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順序制約の下での情報量規準の提案  

西南学院大学・文学部 安楽和夫   

1 序   

た個の母集団から得られたデータがあり、それぞれの母集団分布の母数β1，β2，…，βたの間に単順序  
β1≦β2≦・‥≦βたが仮定できるとするとき、これらのβの中で真に異なるものを見つけるため、適  
当な情報量規準を用いたい。AICを初め、多くの情報量規準では、このような母数への制約を考慮し  
てないので、より有効な情報量規準が望まれる。本報告では、AICの考えに沿って、順序制約下での  
最尤推定量を用いた場合の情報量規準を新たに提案した．またこの方法は最初の変化点あるいは間値を  
見つける方法として応用できる。   

2 順序制約下での情報量規準  

確率分布が㌢次元の母数βで表されているとき、対数尤度を叛β）で表すと、赤池情報量規準封Cは  

′ヽ 〟C（β）＝～（β卜pにより表される（A賊ke，1973）．ここに∂は制約を置かない通常の最尤推定量であ  
る．ペナルティー項と呼ばれるpは最尤推定量の場合には妥当であると考えられるが、母数に制約があ  

るような推定量の場合には、適当なものではない。なお、順序制約下でのβの叢尤推定量を∂とする．   
推定された確率分布合（x）の真の確率分布9（3）からの帝離度を測る尺度としてKullback－Leiblerの  

情報量（Kullback＆Leibler，1951）  

柏，∂）＝／g帥g榊巾ト／刷log掴血師  

を用いる．よく知られているように、上式右辺の2つの項はともに未知であるが、2番目の項（期待対  
数尤度と呼ばれる）は対数尤度で推定できる．   

今、観測値〇ij（豆ニ1，．‥，た；j＝1，・‥，侮）がそれぞれ正規分布Ⅳ（βi，笥）（1：既知）から得られた  
ものであるとする。またβ三（βl，…，βた）での対数尤度を榊Lとし、正規分布Ⅳ拘，1）の密度関数を  
什，βi，1）と表す。ここで、βでの期待対数尤度を対数尤度岬）で推定すると次のようなバイアスを生  
じる．  

ヰ（∂）せイ 阜〟り‥＝′仙）舶舶中）  

芸＋稚  

叫（包一鋸2 さ、叫（包一鋸2  

一  2 ■ 2▼l≠イ  1  

このバイアスに関して、β∈〟＝（y＝（yl，…，批）】yl≦  ≦恥）のとき、  
∑た1j〕（i，た，坤≦βl（β）＜たであることがわかる。ここで、下限は β∈∬＝（y＝  
（yl，…，独柚1＝ ＝卵）のとき得られる・ただし、叫＝叫／1であり、P（i，た，ぴ）  

＿ 

この不等式からわかるように、∂を用いるとき、AICのようなペナルティーを一意に決め  
ることはできない。そこで、上に示した月1（β）の範囲の中で，単順序のモデル財にもっとも  
有利なべナルティー項としてら＝血fβ甜βHβ）を用いることを提案する。すなわち、順序  
制約のある場合に対する情報量規準として次を提案する。  

た  

0兄叫∂）：＝ヱ（∂卜渡β泄）＝J（∂ト∑坤，た，W）i・ i 
＝1  

なお、特にぴ1＝  ＝職あるいはた＝2のときは∑P（f，た，坤＝∑1／iである．  

（1）   
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ヱiJが正規分布叫βi，W2）（笥：既知，J2：未知）からの観測値である場合も同様に、  

た  

0月∫q∂，∂2）：＝J（∂，∂2ト∑p（i，た，W）五－1・  
i＝1  

を得る．ここで、βi，古2はそれぞれβ∈財の制約下でのβi，J2の最尤推定量である。   
また、句がある指数型分布族（鮎もertso皿etal・，1988）に属するような分布から得られたと  

する場合、上と同様な考えに依るならば、漸近的な評価により（1）と同じ形の情報量規準が導  
かれる。   

2つの異なる（階層的な）確率モデルに対するAICの場合と同様に、ORユCとAICの間  
には次のような関係が成り立つ。  

2（0即C（∂〟トA∫C（毎））＝ 坤（∂ガトg（転）ト2厨（頑1担∈叫，  
2（A∫C（転ト0郎C（∂財））＝ 坤（転）一言（∂〟））－2月（嘉2tβ∈ガ右  

ここで坤（∂〟トヱ（毎）〉＝頑1は、同等性甲帰無仮説を単願序の対立仮説に対して検定する  
尤度比検定統計量であり、また坤（転卜岬〟））＝嘉2は単順序の帰無仮説をそれ以外とす  
る対立仮説に対する尤度比検定統計量である。   

3 変化点の検出  

真に異なる母数の組を見つけるために次の2た－1－1通りの場合についてORICを計算する。  

β1＝‥・＝βト1≦βた； β1＝■‥≦βた＿1＝βた；…， βl≦‥・≦βた，  

これとβ1＝‥．＝β上の場合に対するAICを計算し、これら2几個の中で最大値を与えるもの  

を見つればよいであろう。この方法は同時に変化点を検出していることにもなる。これを用い  

て、薬の投与量の最大無影響量の検出に適用できる。   
またβ■（∈〟）を其の母数とし、β■∈弼丑，βヰ≠均とする。さらに、紳），∂脚をそれぞれ  

モデル鶴，坤．の下での最尤推定量とすると、ある定数c（＞0）に対して、去（0月∫C（紳）ト  
）  c（Ⅳ→∞）が成り立つ。  

4 シミュレーション   

モンテカルロ・シミュレ“ションにより、単順序が仮定できる場合に真の母数の組を見つける  

ために、AICとORICとの比各評価を行い、ORエCの有効性を確かめた。また、閲値あるい  

は、最大無影響量のような最初の変化点を見つけるために、W皿amsの多重比較法、Kikucbi  
etal．（1991）によるAICに基づく方法とORICによる方法を比較し、ORICに基づく方法  

の有効性を確認した。  

REFERENCES   

rl】Ab慮e，H∴蝕d九femα如乃αi馳汀卯血m抑桝α如陀乃即叩，267－81，（1973）．  

【2】Kihchi，Y・，Yanagawa，T・andNishiyama，H．：StaiisticalSciencesandDaiaAnalysis．  
洪シ56．（1993）．  

［3jKunback，S・andLeibler，R・A・：Ann・Math．Sta士ist．22，79・86．（1951）．  

［4］Robertson，T．，Wright，F．T．and Dykstra，R．L∴ 伽erResilictedSiatistical  
神代几α．（198釘．  

【5］T如如皿C叫K∴肋伽mα鮎αヱぶ血乃αβ（数理科学）No．153，pp．12－8（1976）．  
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Anderson－Stephens統計量の漸近帰無分布の裾確率   

統計数理研究所 栗木哲  

東京大学経済学部 竹村彰通   

p次元ベクトルェ1，…，エm∈辟がi．i．d．サンプルとして得られているとする・勘の方向成  

分をz宜＝勘／腑It∈∫p‾1（月pの単位球面）とおく．ここで方向の一棟性に関する仮説  

ガ：Zi…Uniform（gp‾1）   

の検定を考える．この問題に閲しAndersonandStephens（1972）は   

れ  

g（祝）＝（1／れ）∑（祝ノzi）2 （u∈ぶp‾1）  

乞＝1   

の現に関する最大低最小値を  

βmax＝u欝1坤），ぶmin＝uぎ詳1坤）  
とおき，ぶmaxが大きいとき，あるいはぶminが小さいときに促説を棄却する検定を提案した・  

この他にも自然な検定統計量としてSmax－Smi。が考えられる．本発表ではSrnaX，－Sminお  

よびgmax－gmi。のm→∞での極限帰無分布の上側裾確率について報告する・   

最初に次の事実に注意する．  

補選1A＝（勒）を対称正規分布に従うpxp相称行列とする・すなわちAの村角成分恥  

は〃（0，1），非対角成分勒＝αゴ吏はⅣ（0，1／2）に全て独立に従うとする・また  

（A一票ち）  
p  
p－l   

β＝  

とおく．このときれ→∞のとき分布収束  

㍉（ぶmax－1／p），－、布（ぶmi。－1／p）ヱ  入1（β），  

、布（ぶmax一方min）ヱ十  （入1（A）一入p（A））   
p（p＋2）  

が成りたつ．ただし入1（・），入p（・）で最大最小固有値を表すこととする■  

pxp対称行列全体のなす計量ベクトル空間をSym（p）とおく・ここでSym（p）の内積は  

tr（XY），X，Y∈Sym（p）とする．Sym（p）の単位球面  

（X∈Sym（p）ltr（X2）＝1）  
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の2つの部分多様体を考える：  

∴＝＝こ二   
p  

p－1  
（皿′一冊）刷u∈5p斗  

鳩＝〈封㍑′一抑叫V∈5p－㍉ん＝0〉・  

このとき  

入1（β）＝t畔A））  

去（招）－Åp㈱＝叢針（UA）  

と表すことができる．ここでAはpxp対称正規分布行列である．このことから入1（β）およ  

び去（入1（A卜入p（A））の上側据確率は漸近的にx2分布の上側確率の線形和で表せること，ま  

た線形和の係数は凡才1，蛾の各点における主曲率の基本相称式を体積要素により積分すること  

により求められることが分かる（KurikiandTakemura（1998））．   

以下の定理において，eレ（・）で自由度〝のx2分布の上側確率を表すものとする．  

定理1  

p－1  

P（入1（月）≧諾）＝ ∑  
e＝＝O  

e：eVen  

叫－eep－e（巧＋0（ち（誓言エ2））  

2  

勒－e＝喜（封圭（p‾1）ト芝打  
r（覧土、）  

r（旦芋）（量）！  

定理2  

2p－3   

P（か（Aト入刷≧諾）＝買物－2－ee2p－2－e（巧＋0（e2p－2（芸エ2））  
e：eVen  

明叶e＝2十三）e／2（。ヲ2）   

定理2における係数ひの導出の過程で，次の関係式も示される．  

補遺2  

2‾p喜（p＋2）！！p！！  p‥Odd  

2‾p竿（p＋1）！！（クー1）！！p：eVen  
且［det（A）2】＝  

参考文献   

Anderson，T・W・andStephens，M・A・（1972）・Testsforrandomnessofdirectionsagainst  

equatorialandbimodalalternatives・Biometrika，59，613－621・   

Kuriki，S・andTakemura，A．（1998）▲T嵐ilprobabilitiesofthemaximaofmultilinearforms  

andtheirapplications・DiscussionPaperCIRJE－F－4，FhcultyofEconomics，Univ．of  

Tbkyo．  
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Simula七edAnnealingによる時系列データのWavele七近似  

京都産業大学・理学部  森 隆一  

名古屋市立大学・経済学部 三澤哲也  

等間隔に並んだ有限個の時系列データを解析する方法として，山本らは（［5］）wavelet  

関数系を用いた滑らかな近似を行い，得られた近似関数の導関数を調べることにより，  

データの変化の特徴をとらえる方法を提唱した。Wavelet関数系を用いる利点として，  

（i）近似曲線の導関数を求めることができるので，それを調べることによりデー   

タの変化の特徴をとらえ易くなる。  

（ii）上の関数系は局所的な関数をもとにスケールの変換と平行移動により得ら   

れる関数系であるため，スケールが異なる同じような琴因の積み重ねにより変   

化しているとみなせるデータの解析に有効に働くことが期待できる。  

の2点が挙げられる。しかしながら，山本らの方法では，上記の近似関数の係数を求め  

るさいに連立一次方程式を用いるため，Wavelet関数の個数と時系列データの個数を  

等しくとることが本質的に必要となり，それが近似精度の向上を考える上で本質的に  

大きな障害となっている。   

このことを考慮して，我々は時系列データの折れ線グラフを近似するという立場か  

ら，時系列デー タと近似関数との近似誤差の他に時系列データの1階差分と導関数  

との近似誤差を考え，両者の和として与えられる近似評価関数を導入し，それを最  

小にする最適近似関数をSimulatedAnnealingにより求める方法WaveletInterpolation  

MethodwithSimulatedAnnealing（WISAM）を得た。   

近似関数系として［5］で用いられたMeyerWavelet（4，j，k）を用いる。この関数系は，  

坤）＝諾坤  二 ‡ぽc叫  
1－A（祝））血＋  

A（≠）＝3ト3髄／（4打）＋2）2－2ト馳／（4汀）＋2）3  

で与えられる¢を用いて，偏（り＝C桝2J（トた））として構成される。ここで，Jは－5  

から－1までとし，．たは0よりデータ数－1とする。各時刻においてデータの変化へ  

の寄与がれ1，た，…，中一5，んとなる要因があり，これらをり，七倍したものの和としてデー  

タが得られていると見ることになる。（Cおよび以下のC。は定数とする。）   

時間間隔を1とするr個の時系列データ（J（砧＝0，．，…，r＿1を考える。これに対する  

近似関数∑嵩∑畏＿5Cムた偏（りの評価関数且として  

月（◎）＝Cl∑（叫卜JM）2＋C2∑∑  

T－1γ－2d－1  
f＝0  亡＝O g＝0  

（◎′ト芸） ＋三卜 （仲＋1）－J拝））  

を用いる。我々の方法はこの評価関数を最小にする係数（り，た）を求めることである。  

このとき，時系列デー タの個数はr個であり，決定すべき係数の個数は5r個である  

ことと，ゴ＜0の場合（ゆj．太；た＝0・土1■士2‥‥）は直交性を持たないことにより，通常  

の解析的手法により係数を求めることはきわめて困難と考えられる。   

これに替わって，我々は係数を有限区間の整数に制限することにより，有限集合上  

の（正値）関数の最小値を求める確率論的手法であるSimuatedAnnealingを用いて係数  
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を求める方法を採用する。この計算は，以下のような，係数（cj，た）のとる値（それを  

S＝トN，…，N］5Tとする）を状態とする5T次元のsimplerandamwalkを修正した時  

間的に一様でないMarkov連鎖（Xn）のsimulationを行うことになる。  

（i）初期値として，全ての係数を0とする。  

（ii）各時刻几で，ゼ，mとん＝士1を等確率で選び，Cゼ，mをcゼ，m＋んとしたことに   

よる近似誤差の増分△且を求める。  

（iii）△且＞0の場合，確率トe‾β（れ）△βで係数を変化させない。これ以外は，Cちm   

をcちm十んに変更する。ただしβ（几）＝Cblogmとする。また，成分の絶対値がⅣ   

を越えるときは変化しない。  

Gemann＆Gemann，Hajek，Catoniらの定理によると（［1］），Cbが小さいとき，十分な反  

復計算を行えば，（1）式の評価関数の最小値を実現する係数が得ることが保証される。  

実際のsimulationでは一定の計算ステップ数で計算を打ち切り，そこまでに得られた  

最小値を与える係数を求める。   

WISAMによる近似の特徴をつかむため，データの個数を8とする幾つかの仮想テ  

スト・データに対する近似を行った。この結果は，定数を含む線形的データに対して  

は近似評価関数値は小さい値を得，折れ方が大きくなるほど大きな値を得た。これよ  

り，近似評価関数値は直線的変化との差を反映している，或いは，直線的な変化を妨  

げる力の大きさを反映していることが予想される。   

WISAMの応用として，（Ⅰ）運動選手の身長時系列データ（森・卯野・大西・辻井［3］）  

と（ⅠⅠ）株価時系列データ（森・三澤［4］）の分析が試み．られている。  

前者では，ノ」、学校より高等学校までの体格検査で得られる12年間のデータに対して  

得られた近似関数の導関数のグラフを成長速度曲線とし，この特徴により運動選手の  

分類を行い，運動選手としての成績等との関連を調べることにより選手指導の参考に  

することを目標としている。これは，Wavelet補間の利点（i）を主としたものである。  

後者では利点（ii）と上記予測に基づいて，次のようなデータ分析の方法が提案され，  

任天堂1990年第9週よりの株価週足データに対する試みが行われている。   

各時刻fにおいて次のものを求める。  

（f－7よりfまでの8個のデータに対する近似評価関数値）  

－（f－7より土－1までの7個のデータに対する近似評価関数値）  

ここで得られた数値は，時刻f－1よりfの変化と線形的な変化との差を妨げる力の  

大きさを表していると考えられ，この値の大きいとことは異常な変化に起きていると  

予測される。  

［1］AaJrtSE・andKorstJ．，SimulatedAnnealingandBoltzmannMachines，JohnWiley＆  

Sons，1989．  

［2］森隆一：シミュレーテイド・アニーリングを用いた時系列データのウエーブレット  

近似，準備中．  

【3］森隆－，卯野優，大西健，辻井芳樹：WISAMによる陸上競技部投榔選手の発育速  
度曲線の分析，準備中．  

［4］森隆一，三揮哲也：SimulatedAnnealingによる株価時系列データのWavelet近似，  
日本統計学会，1998．  

［5】中村正治，長谷川奉拝，山本浩：ウェーブレット補間，第21回OR学会中部支部研  

究発表会，1994．  
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ニュ間口判別分析におけるモデル診断について  

ModelDiagnosticsonNeuralDiscriminantAnalysIS                                                                                                                                                                                     ●  

大阪電気通信大学大学院工学研究科越水孝  

大阪電気通信大学情報工学部  辻谷将明  

1．はじめに   

本報告では、階層型ニューラルネットワークを判別問題（DiscriminantProblem）に適用し、出力値の  

確率的解釈を行うことによってネットワーク尤度を構成して尤度原理に基づく続計的推測を行う。そ  

して、ニューラルネットワークモデルの適合度評価、情報量基準に基づくモデル選択とその診断法、  

およびブートストラップ法に基づく誤判別率の推定を試みる。  

2．モデル構築と統計的推測   

階層型ニューラルネットにおいて判別問題を取り扱う場合、ある入力パターンを提示したときの出  

力値は、出力層のあるユニットに入るベイズの事後確率と考えられる0出力鶴くわ＝0くd＞（∬；飢β）は、  

教師軌くわが1である条件付き確率叫くわ＝1l∬＜d＞‡芸0＜ぁとなり、対数尤度は、  

1叫直帰，g）＝皇をくわ1。。＜叫イわ両－。＜わ）‡  （1）  

d＝l  

で与えられる0（1）式を最大にする∂‘わ（すなわち、＆。丸）が最尤推定量即LE）となる0   

データヘのモデル適合度を総括的に評価し得る指標として、幾つかの統計量が提案されている。ニ  

ユーラルネットワークの場合、逸脱度（滋vね刀Ce）は、  
Dev＝2［1nL（max）－lnL（α，β；X，L）］   

＝2軒1n〔和両岸侶一夕  

と定義でき、また、Pearson適合度統計量として   

璃鎧躯一夕  
を用いることもできる。  

（2）  

（3）  

3．ブートストラップ法によるバイアス推定  

3．1情報量規準   

競合するモデルが複数個ある場合には、dJC  

A町＝－21nエ（α，β，・り）＋2ク  （4）  

を比較することによって最適なモデルを選択することができる。．4JCは、モデルの平均対数尤度を対  

数尤度1止（α，β；∫，′）で推定した時のバイアスを未知パラメータ数で近似補正している。しかし、A町  

の導出については、比較的少数のパラメータを持っモデルを想定しているのに対し、ニューラルネッ  

トワークでは、各層のユニット数が増えるにつれて未知パラメータ（リンク荷重およびしきい値）数は  

飛躍的に増えていく。さらに、ニューラルネットワークではより少ない隠れユニット数で出力値を実  
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現できる場合にリンク荷重の非一意性も指摘されている。   

封Cは、対数尤度のバイアスをブートストラップ法を用いて直接推定している。モデルの密度関数  

を′（ズ1∂），8＝‡α．β）とし、ブートストラップ法を用いると  

c■＝項轟再醐－1nルl吋）ガ  （5）  

によってバイアスの近似値が得られる。ここで、又は初期標本、ズ●はブートストラップ標本（b＝1，…，B）  

で、∂（ズ），∂いはそれぞれ初期標本、ブートストラップ標本に基づいた8の推定値とする0このとき、  

且℃＝－2励声毎）ト2C－  （6）  

によってブートストラップ法に基づく情報量規準が得られる。且JCが最小のモデルを最適モデルとし  

て選択することができる。  

3．2 誤判別率の推定   

判別分析では、初期標本に基づいて何らかの判別ルールを構築するが、この初期標本に対する誤判  

別率は、見かけ上の誤判別率（ApparenterrOrrate）と呼ばれる。しかし、実際の誤判別率（Actualerrorrate）  

とは、初期標本に基づいて判別ルールが得られたという条件のもとで、将来観測されるデータに対し  

て予測を誤・つてしまう確率である。これを見かけ上の誤判別率で置き換えて推定することは、実際の  

誤判別率を過小に推定する傾向がある。また、ニューラルネットワークモデルにおいても、過大なネ  

ットワークを用いると汎化能力が低下することも指摘されている。   

本稿では、ブートストラップ法を用いて実際の誤判別率と見かけ上の推定量との差、すなわちバイ  

アス  

古拙＝辣匪；ズニト拍；ズニ刃  （7）  

を推定する。ここに、ブートストラップ標本ガニに基づいて、構築された判別ルールでの見かけ上の  

誤判別率を拍●；ガニ）、初期標本に対する誤判別率を拍；ズこ）とする。そして、バイアス補正を施  

した  

拍；ガ〃卜占店主∫  

を実際の誤判別率の推定量として用い、ネットワークの性能を評価する。  

（8）  

4．適用例   

二群判別問題の実際例として、前立腺癌のリンパ節転移データを取上げる。このデータは、すでに  

外科的処置によって癌のリンパ節転移の有無が確認されている前立腺癌患者53例に対して、5つの  

術前の所見が観察されている。これら53例の前立腺癌患者のデータを解析することにより、前立腺  

癌と診断された患者のリンパ節転移を5つの予後因子に基づいて正確に予測する。  
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MCMC法によるランダムネットワークのベイズ的推論  

統計数理研究所  種村 正美  

Aarhus Univ．  E．B．VedelJ’ensen  

AalborgUniv・  J．M＠ller  

研究報告要旨   

空間統計学において、点配置データが与えられたとき、データを生成したプロセス、  

そこに含まれるパラメータ等を推論することは重要な課題である。この問題は所与の  

点配置データが規則型と見なされる場合には有力な手法がすでに開発されている。   

しかし、点配置データが集中型に属する場合は、どのデータにも同程度に有効な一  

般的手法を開発することは非常に困難であろうと考えられる。   

われわれは、本講演において、集中型に属する点配置データの中でネットワーク構  

造を持つようなデータの解析法を考察した。  

Karlsson＆Liljeborg（1994）は半透明ア）L／ミナにおいて空孔（ポア：格子欠陥の一  

種）の3次元配置を観測し、アルミナの内部で空孔が定常ポアソン点過程に比べて強  

い集中型の傾向があることを∬統計量などの2次モーメント量を用いて示した。この  

データの場合、空孔が結晶粒界の近傍に場所を占めることは非常に確からしいといえ  

る。事実、空孔の3次元配置をステレオ図で眺めると、そのことが確認された。   

上述のアルミナの空孔に関する3次元配置の観測によって、結晶粒界のようなラン  

ダムなネットワーク構造を発生の基準とする空間点過程の統計学という新しい問題群  

が生じる。そこで、一般に、所与の点配置データがランダムなネットワーク構造から  

派生した場合、元のネットワーク構造をデータからベイズ的に推論する問題を考える。  

このような問題は現実に、上述の材料科学における例の他に、医学、地球科学などで  

現れる重要な統計的問題であり、画像解析や不均質点過程における事象の空間構造の  

探索など幅広い問題と密接な関連がある。  

講演では、この問題に関してベイズ的アプローチの枠組みを示した。われわれはま  

ず、観測データの背景となるランダムネットワークをVoronoi分割ネットワーク（以  

下、Voronoiネットワーク）で表す。これは、比較的少数個のパラメータでネットワー  

ク構造を表現できるモデルであり、必要なら重み付きVoronoi分割などを考慮するこ  

とによって柔軟性に富んだモデル化が可能であるためである。   

今、観測データをxとし、Voronoiネットワークの母点をyで表すことにする。そ  

して、∬の各々はVoronoiネットワークのある辺上の点から確率過程によって発生し  

たものとし、具体的には観測点ごと辺上の点zとの誤差が分散J2の正規分布に従う  

と促走する。以上の設定によって、yの事前分布p（y）およびzの条件つき事前分布  
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p（抽）、そして諾の尤度関数p（諾Iz，y）を用いると、事後分布p（y，Zl£，げ）が構成され  
る。y，Zの事前分布としてPoisson分布を仮定すると、gに関する積分が実行できて周  

辺事後分布p（yI‡，打）が求められる。   

以上のベイズ型枠組みに基づいて、MCMC（MarkovChainMonteCarlo）法によっ  

て、観測データ諾に対応して（狛打）の系列を計算機実験で実現し、Voronoiネットワー  

クの構造と正規分布のパラメータケを推定することが可能になる。  

われわれは、2次元の人工データに対して、このベイズ型アプローチが実際に作動  

することを確かめた。まず、直径が一定の円によるランダム逐次充填（充填密度0．5）  

によって得られた中心点を母点とする50個の点の配置訂を一辺の長さ10の正方形領  

域の中に生成し、そのVoronoi分割を構成してVbronoiネットワークを準備した。次  

に、このネットワークにおいて辺上にサンプルした点ヱを中心として、一定の分散の  

正規分布に従って得られた点の配置（Ⅳ＝1000）を観測データとする。   

講演では、人工データに対する観測データにもとづいて、正規分布の分散および背  

景のネットワークのベイズ推定の一例を与え、其の分散の値が一定の範囲内にある場  

合には、推定値が良好であること、そして推定されたネットワーク構造が元の構造を  

よく再現することを示した。今後は、実データの解析を2次元、3次元の場合を含め  

て行うことが課題である。  

文   献   
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StatisticalanalysISOfuncer七ainpaleoear七hquakeoccurrences ●  
times七0払recasセセhehazardofrup七ureona臨ul七segmem七  

TheInstituteofStatisticalMathematics，YbsihikoOgata  

Introduc七iom   
Thispapereventuallyaimsattheprovisionofmethodsfbrpracticalriskassessment  

Ofalargeearthquakesoneachsegmentofactivefaults・Shallowearthquakesonthe  
landcausesseriousdisa5terSinarangeOfregionneartherupturedfault．Thegrow七h  

OfmaJOrCitiesinhazardproneareas，andthepublicanxie七ya5SOCiatedwithrisks  

tocriticalfacilitiessuchasnuclearreactors，hasfocusedattentionontheproblems  

Ofinsuranceagainstsuchhazard，disastermitigation，anddisa5terpreVention．These  

areassumlngeVergreatereCOnOmicimportance■   
Usually，reCurrenCetimesoffaultrupturesinthelandisverylong，OrderoflOOO  

yearsormore．However，aCtivefaultsaredenselydistributedinJapan．Thereforeit  

isimportanttorevealasmanyPaleoearthquakeoccurrencedataaspossibleinorder  

tomakeassessmentoftheriskofafbrthcomlngearthqual（eaSSOCiatedwitheachfault  

Segment．Inorder七oprovidesuchoccurrencedata，trenChingstudyhasbeencarried  

OutSince1980s，andevenmoreintensivelyafterthe1995Hyogo－KenNanbuEarth－  

quake（theKobeEarthquake）inJapan・Thepasthistoryofearthquakeonaspeci丘c  
faultisinferredfromthestratigraphicrecord．Theoccurrencetimesareestimatedby  

decipheringpreservedhistoriesofdisplacementon七hefaultandalsoestimatedftom  
agesofstrataus1ngradiocarbondatingandrelatedgeologicalinformationsbesides  

topography．Therefore，inmanycases，anOCCurrenCetimeisvaguelye＄timatedsuch  

asinaninterval．   

Conclusions   
TherenewalprocesseswithfourdifferentdistributionsandastationaryPoissonpro－  

CeSShavebeenappliedtopaleoearthquakeoccurrencetimedatawhicharedeciphered  

ftomanumberoftrenchingcitesincentralJapan．Theconclusionsandconsequences  

Oftheproposedmethodsarelistedasfollows：   

O Fbrtheriskassessmentitisusefu1toshowthechangeOftheconditionalintensity，  

or hazard rate，relative to the constant rate（the average）ofthe stationary  

Poissonprocess．  

・Itismoreinformative，eSpeCial1ywhenthesamplesizeissmall，tOCOnSiderthe  

exactlikelihoodusingthedataincludingthetwointervalendsbehrethefirst  

eventandafterthelasteventintheobservedperiod．  

●AnobjectiveBayesianmethodisproposedtoestimatetheparameterS Ofthe  

renewalmodelsincasewheretheoccurrencetimesoftheeventsarenotgiven  

explicitly，forexample，WheretheyareglVeninestimatedtimeintervalsowlng  

tothelimitedgeologicalinformation．  

0ThenormalizingtransformationofparameterS areu＄efu1notonlytostabilize  

themaximizationoftheloglikelihoodfunctions butalsotosetthestandard  

parametervaluesforeachrenewalmodels．Thisenablestofindasimplerbut  
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mostusefu1predic七ivemodelbyres七rictingoneortwoparameterStOthestan－  
dardvaluesforeachrenewalprocess，eSpeCiallyincasewhere七hesa．mplesizeis  

VerySmal1andtheuncertaintimespansarewide・   

◎Goodness－Of一丘tofthemodelstounCertainoccurrencedataarecomparedfrom  
thepredictiveviewpointbyusingAICandABIC，nOtOnlyamOngtheabove  
CaBeSOfnestedmodelsbutalsoamongtherenewalprocessesofdiff6rentdistri－  

butions，aSWellasamongtheBayesianmodelsofdi鮎rentpriorsincludingthe  

Dirac，sdeltadis七ributionfbrthecentereddata（namely，COmparisonbetween  

AICandABICvalues）．   

◎TheunCertaintyand estimation errors ofthe occurrence times owlng tO the   
limi七edinfbrmationcanbereducedbylookingatestima七edmarglnalposterior  
distributionofanoccurrencetimebasedontheassumptionthattheeventson  

afaultsegmen七fo1lowrenewalprocess．   

0Anassessmentprocedureofthecurrentandfuturehazardoftheforthcomlng  

eventisproposedincasewheretheoccurrencetimeofthelasteventisuncertain．   

Theconclusionsandconsequencesofthepresentanalysisofdatasetsarelistedas  

払1lows：  

O Alltheconsideredrenewalprocessmodels丘tsignificantlybetterthanthesta－  
tionaryPoissonprocessinspiteofsmal1numberofeventsandinspiteofwide  

uncertaintyofoccurrencetimes．Thisandestimatedhazardfunctionsindica七e  

thatalldatasetsofthepaleoearthquakeoccurrencesdecipheredfromtrenching  

Ofanu血ber ofactivefaultsegments exhibit thestronginhibitoryfeature of  
OCCurrenCeSfbrsubstantial1ylongtimespanafterthelastevent．   

◎Themaximum（mode）ofeachmarginalposteriorfunctiontendstolocateequidis－  
tantlytotheneighboringmodes，andthemodeitselfisnotalwaysloca七edin  

thecenteroftheuncertainoccurrenceinterval．  

◎Thecurrenthazardrates at thefirst threefaultsegments（theW占st Nagano   
Basinfault，AterafaultandNeodanifault）are 

． 

times）．AIso，thecurrenthazardratea七theKamishirofaultdoesnotreachthe   

levelofthes七ationaryPoissonhazardrate．Incon七rast，thecurrenthazardrate  

attheGofukujifaultisabout3to5timesasmuchasthePoissonhazardrate   

（0．1％peryear），andincreasingrapidlythereafter．Namely，fbrexample，PrOb－  

abilityoftheforthcomingrupturewithin30years onGofukujifaultis about  

lO％．  

Thecomputerprogramsusedinthispapersarenowbeingpreparedforrelease．   

Relもrence   

Ogata，Y・，EstimatingthehazardofruptureusingunCertainoccurrencetimesof  
Paleoearthquakes，ResearchMemodandum，No．702，TheInstituteofStatistical  
M舐bem如ics，Tbkyo，1998．  
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STUDENTIZEDROBUSTSTATISTICSFORMAIN  

EFFECTSINATWO－FACTORMANOVA  

TAKA－AKISHIRAISHI   

DepartmentofMathematicalSciences  

YbkohamaCityUniversity  

22－2SetoKanazawarKuYokohama236，Japan  

Abstract  

Ⅵねconst．ruct classes of robust t，eStSand estimatorsin a two－fa亡tOr manOVa With nointerac－  

tion・Fbrthetwo－factorfactorialdesignwithA（rowsandB（columns），thek－thresponseX研＝  

（堵，・・・，堵）′isexpressedas  

∬研＝〝＋β£＋アブ＋e研，（た＝1，…，れ宜j，豆＝1，…，J，j＝1，…，J）  （0・1）  

where∑I＝1βi＝∑た1Tj＝0・In（0・1），eijkistheerrortermwithE（e研）＝0・Itisas－  

Sumedthateijk，sareindependentandidenticallydistributedwithcontinuousdistributionfunction  

F（x（1）／J（1），・・・，X（p）／g（P）），WhereV（e5註）＝（J（e））2and載isthee－thelementofeijk・Weconsider  

StatisticalinferencerelativetoPi’sandT；s，butwewillconcentrateoure鮎ctsonthestatistical  

infbrencerelativetoTj’saswerecognizethatthestatisticalinftrencerelativetoβ；scanbeobtained  

Simplybyreverslngtherowsandcolumns．   

Fortherespectiveparame七ers，thenullhypothesisofinterestandthealternativearerespectively  

〟；丁ゴ＝Oforj＝1，・‥，Jvts・A；丁ゴ≠0払rsomeゴ・   

Wepropose test proceduresbased on studentized robust statistics fbr these hypothesesin the  

model（0・1）・WederivetheirasymptOticpropertiesasthenumberofblocksntendstoinBnity．W占  

alsoproposerobustestimatorsstudentizedbyscale－eStimators董brthetreatmente鮎cts and derive  

theirasymptoticnormality，   

MultivぴiateM－teStSandM－eStimatorsbasedonstudentizedrobuststa七isticswered－iscussedby  

SingerandSen（1985）forfu11ranklinearmodels．FurtherdiscussionsofstudentizedM－prOCedures  

WeredonebyKoenkerandPortnoy（1990）andJureekov丘andSen（1995）．Thelinearmodelsdonot  

includeourmodel（0・1），Whichisnotoffu1lrank・Inallofthosetheoreticaldiscussions，Fisher，s  

COnSistency：jニ4，（x）dF（＝）＝Owasneeded．Shiraishi（1990）discussedmultiⅧriateM一七estswith－  

OutaSSumlngFisher，sconsistency・HoweverShiraishi，steststatisticswerenots七udentized・Formany  

appliedmodels，thescale－ParameterOftheunderlyingdistribu七ionisunknownandFisher，sconsis－  

tencydoesnothold・Ⅵ屯needtoconstructnexiblestatisticalprocedures．Fbrthemodel（0．1），  

WeprOpOSeStudentizedrobusttestsandcomputablerobustestimators・Theasymptoticnoncen七ral  
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x2－distributionsfbrthe七eststatisticsandasymp七OticnormalityforrobustestimatorsarederivedJaS－  

sumingonlythe触itenessofFisher，sinfbrmations・Fisher，sconsistency：Iニ車g（x（e））蛾（x（e））＝O  

isnotassumed．Inourdiscussion，itis veri且edtha上theAREoftheproposedtests（proposedes－  

timators）relativetotheF－teSt（1eastsquaresestimator（LSE））goestotheAREoftheHuber’s  

（1964）M－eStimatorsrelativetotheone－SamplesamplemeanastheblocksizegoestoinBnity・By  

simulationstudy，eVenforthesmallsamplesizes〉it canbeseentha七theproposedestimatorsare  

moree爪cientthanleastsquaresestimatorsexcept払rthecasewheretheunderlyingdistributionis  

normal・EspeciallytheproposedestimatorsareremarkablyefBcientfbrtheasymmetricunderlying  

distributions．  

In Section2，Studentizedrobustprocedures areproposed．InSec七ion3，aSymptOticlinearityis  

studiedR）rrObuststatistics．InSection4，theasymPtOticx2－distributionsoftheteststatisticsfbr  

respec七iveparameters aJederived・Fhrthermore，aSymptOticmultivariatenormalityfbrtherobust  

岱timatorsisstudied．InSection5，theasymp七oticefBcienciesoftheproposedproceduresrelativeto  

parametricproceduresarestudied．InSection6，Simulationstudyforsmallsamplesizesisdone・  
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等質性分析とペナルティー制約付き対応分析  

北海道大学・文 大津起夫  

1 はじめに  

対応分析および多重対応分析はともに計算が簡単であり広い範囲で応用されているが、いくつかの欠点  

を持っている。そのひとつは、カテゴリーを無構造なものとして取り扱っているために、外的に利用可能な  

情報を分析に反映できず、また少頻度のカテゴリーに対応するスコアがしばしば不安定になることである。   

これらを解消するためのひとつの方法は、カテゴリースコアの推定に、事前の多様な情報を表硯するた  

めの制約を導入することである。名義尺度のカテゴリカルデータを対象とする非線形主成分分析（等質性  

分析，homogeneityanalysis）は、アイテムとカテゴリーが構成する階層的な構造を利用することにより多  

重対応分析の欠点を回避しうる場合がある（Bekker＆deLeeuw，1988；大津，1993）。また、高根ら（Takane  

‘覧Shibayama，1991；高根，1995）は、主成分分析と対応分析の解に線形の制約を導入することにより、事  

前情報を利用した分析を行なうことを試みている。本報告では、解スコアに事前の仮定を緩やかな制約と  

して課すことにより、解釈が容易でありかつ安定した結果の得られることを示す。  

2 対応分析への制約の導入  

2重分類データを対象とし対応分析の拡張を考える。2重分類表をあらわす頻度データ行列をか〃州＝  

（dり）とする。また、か1＝′，刀′1＝g，ダ＝Diag∫，G＝Diag打とする。ここで、1は要素が全て1で  

ある縦ベクトルをあらわす。ベクトルJの第五葉素は、βの第五行の頻度の和をあらわし、また、ベクトル  

gの第ノ要素は、第ブ列の頻度の和をあらわす。記号′は転置行列をあらわし、Diagは引数として指定され  

たベクトルを対角成分とする対角行列をあらわす。さらに、カ＝ダー1／2かG－1／2 と置くしつ   

対応分析の解は、特異値分解力＝U甜AVこ‖の解を得て、さらにP。‖＝∫‾1／2u拙qα‖＝G‾ 1／2v 
刷  

を計算することによって得られる。f，甜は〟×1ユーin（〟，〃）の行列であり行スコアをあらわす。また、Qfl‖  

は∧rxInill（〟，〃）の行列であり列スコアをあらわす。ただし、P甜，Q。‖の第1列は、トリビアルな解（特  

異値1に対応する解）である。   

スコアを与えることによって生成される2〟次元の分布の共分散行列はつぎのようになる。  

g＝（ 
）  

（1）  

ただし、PはP甜のうち、ノントリビアルな〟個の上位の解に対応する列ベクトルであり、Qも同様であ  

る。対応分析が定める制約条件より、PせPとq′GQとは単位行列であり、またP′かQは対角行列である。   

ここで、スコアがつくり出す空間配置の望ましさをつぎの値を用いて表すことにする。ここで几はデー  

タの総件数である。  

欄g）＝一芸log（detg）  
（2）  

対応分析はこの指標を最大にするgをタ，Qについての標準的な制約下で求める方法であるとみなせる。こ  

れを尤度とみなすことは難しいが、対応分析の解の望ましさの指標としては妥当なものと考えられる。  

行スコアと列スコアの線形関数に事前正規分布を仮定して導かれる村数尤度は、   

岬RA）＝COnStant一tracep／A／Rニ1AP，l（QJRB）＝COnStant一traceQIBJR去1BQ（3）  

となる。係数行列A，月はペナルティの構造を定義し、RAと丘月は、ペナルティの強度を定義する正走値対  

称行列である。下に示す例では兄A，Rβは単位行列の定数倍とし、Aは行の2元配置の構造を反映するもの  
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としている。目的関数を（2）および（3）の和とし、これを最大にするアおよびQを得れぼ、指定された制約  

を考慮した対応分析の解を得ることが期待できる。  

3 計算例   

高根（1995）に取り上げられているGreenacre（1993）のデータについて分析を行なった0これは1988年  

第4旺ヨ半期にアメリカで購入された乗用車の台数を、購入者の年齢・収入と車種別に集計したものである。  

年齢層は7階層、収入は9階層である。また車種は14種である。集計表は表側（行）が年齢×収入、表頭  

（列）が車種の63×14の大きさをもつ。データの総件数は、約58万件であるが、これから5，000件分をラ  

ンダムにサンプリングし分析対象とした。以下の性質が確認された。  

1．Aに2階差分または、高根（1995）と類似の制約（部分空間制約）を指定すると、全てのデータを用い  

た場合に近い解が得られた。特に、このデータについては後者の制約が安当である。  

2．リサンプリングによって制約強度の決定を試みたが、データが表の大きさにくらべてスパースなた  

め、制約の効果について安当な評価を得ることができない。評価用データの生成法を工夫する必要が  

ある。  

図1（a）が制約を加えない通常の対応分析による行スコアであり、図1（b）が行スコアに部分空間制約を課  

した場合の解である。後者の方が解釈の容易な配置になっており、また、シミュレーションの結果、適合  

度（2）の期待値がより大きくなることが確認された0  
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（b）制約を用いた行スコア  （a）相応分析による行スコア  

図1：行スコアの比較  
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Abstrac七  

Considerthestandardproblemofinvestigatingwhether any ofk treatmentsare  

betterthanacontrol．Atwo－Sidedtestprocedureprovidesbothupperandlowerbounds  

On the difftrences betweeneachtreatment andthe control，Whereas aone－Sided test  

procedureonlyprovideslowerboundsonthesedi鮎rences．However，theone－Sidedtest  

PrOCedureallowssharperinferencesregardingwhichtreatmentscanbedeclaredtobe  

betterthanthecontrol．Inthispaperwedevelopanewtestprocedurewhichcombines  

thegoodaspectsofboththeone－Sidedandthetwo－Sidedtestprocedures・Thisnew  
testproced11remaintainstheinferentialsensitivityoftheone－Sidedtestprocedurewhile  

alsoprovidingbothupperandlowerboundsonthedi鮎rencesbetweenea．chtrea．tment  

and the control．A newset ofcriticalpointsis needed which are tabulatedfor the  

balanCed case where the treatment sample sizes a，real1eq11al．More generally，the  

new test procedureis applicableto anyset ofcorrelatedor uncorrelated pa．rameter  

estimates．   

Considertheone－Sidedandtwo－SidedcriticalpointsTま2，U，。and瑠仰Whicharethe  
SOlutionstotheequations  

上；上ニ∞¢錮再（z  ⊥＝瑠仰 1－β  dzd5 ＝1－α   
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and  

上≡上ニ∞ 
勅（津（z   

β  

1一戸  
＋5咄仰  

AnddeBnethecriticalpoint鴎，u，Pby  

一戸 ㌔）］  β ）  

1  

1一   

β  

1一戸  
一βC£！ま冊  

dzdβ ＝1－α．   －◎  

1  

Theft）uOWlngarel－α1evelsimultaneOuSCOnfidenceintervalsfbrcomparisonswith  
controlinthebalancedcasewithp＝nT／（nT＋no），WherenTisthecommon treatment  

samplesizeandnoisthecontroIsamplesize・  

。If弟一方。＞g瑠仰  志＋孟foreachi，1≦i≦k，then  

…∈（max〈蟻一名一吼ク  

1 1  
－＋－  
れ丁 †10  

，ズ五－ズ。＋g7豊仰  

00therwise，  

…0∈（max〈蟻一皮D一吼β  

1  1  
－＋－  
mT †to  

，ズi一方。＋∝盟冊  

forisuchthatXi－X。＞S7i2．u，。  志＋烹，and  

去＋去〉maX〈0，又i一名＋駅概ふ  （  

芳一ズ。～∫裏2，瑚  仇∈  

forisuchthatXi－Xo≦   

Inthispaperanewtestprocedurehasbeendevelopedfbrmakinginferencesonasetof  

treatmentefFectswithpossiblycorrelatedestimates，Whereaone－Sideddirectionofinterest  

hasbeenspecified．Inparticular，the newtestprocedure can beapplied to the common  

problemofcomparlngaSetOftreatmentswithacontrol．Thenewprocedurecombinesthe  

advantagesoftraditionalone－Sidedandtwo－Sidedtestproceduresbyprovidingatthesame  
SPeCifiedconfidencelevelthesamedirectionalinferencesastheone，Sidedtestprocedureas  

Wellasprovidingbothupperandlowerconfidencebounds．   

ThenewprocedureisdevelopedbyinvertingasetofsuitablydefinedacceptanCeSetS  

SpeCifiedthroughout theparameterspace・As wellasthe one－Sided andtwo－Sided critical  
POints，additionalcriticalpoints are required toimplementthenew procedure．Tablesof  

these new critical points are provided for the case where the treatment effect estimates 

areequallycorrelated，WhichincludestheproblemofcomparisonswithacontroIwhenthe  

treatmentsa．mplesizesareal1equal．  
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