
（10）「データ解析のための統計科学理論」に関する研究報告  

菊地 淳（東京理科大・理学研究科），瀬尾 隆（東京理科大・理学部）：On  

MultipleComparisonsofMeanComponentsintheIntraclassCorrelationModel  

WithMissingData  

高橋邦彦（国立保健医療科学院技術評価部）：疾病の地域集積性とデータ解  

析  

鳥越規央（東海大・理），道家咲事（東海大・理），氏家勝巳（東海大・教育  

研究所）：制約条件つきの線形モデルにおけるLiu推定量について  

青木義充（慶應大・理工・院），加藤 剛（慶應大・理工）：差分フィルタを  

用いたレーダー受信波解析  

加藤 剛（慶癒大・理工），青木義充（慶庵大・理工・院）：Wavelet・Vaguelette  

分解による非定常雑音の処理  

奥村英則（中国短大），内藤貰太（島根大・総合理工）：Bandwidthselection  

fbrkernelsmoothinginbinomialregression  

舟尾暢男（大阪大学大学院基礎工学研究科）：ある形に配置された二倍独立  

試行列における連の数の分布  

井上潔司（学振特別研究員（統計数理研究所）），安芸重雄（関西大学工学  

部）：AgeneralizedP61yaurnmOdelandrelateddistributions  

安芸重雄（関西大学工学部）：Stepwisesmoothing公式を利用した離散確率の  

計算法  

韓 清（上海財経大学），平野勝臣（統計数理研究所）：殆ど一致の待ち時間  

分布  

T．Sakata（KyushuUniversity），S．C．Tan（KyushuInstituteofDesign）：Statis－  

ticalProblemsinAutomaticRecognitionofEstrangelo  

A．J．Hayter（GeorgiaInstituteofTechnology）：EvaluatingHighDimensional  

ProbabilityExpressionsUsingRecurSiveIntegration  

山本泰志（筑波大・理工），赤平昌文（筑波大・数学）：Infbrmationscontained  

inrecorddata  

大和 元（鹿児島大・理），戸田光一郎，野町俊文（都城高専），前囲宜彦   

（九州大・経済）：U一統計量の凸結合のスチューデント化に基づくエッ  

ジワース展開  

大和 元（鹿児島大・理），戸田光一郎，野町俊文（都城高専），前園宜彦   

（九州大・経済）：U一統計量の凸結合のスチューデント化に基づくエッ  

ジワース展開（応用例）  

川戸健司（慶庵義塾大学・理工）：ロジットモデルによる倒産確率の推定  
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竹内一郎（三重大学工），金森散文（東京工業大学数理・計算科学）：リスク  

細分型保険の純保険料推定のためのロバスト回帰分析  

鈴川晶夫（北海道大学・経済）：UnbiasedEstimationofFunctionalsunderRan＿  

dom Censorship 

種市信裕（帯広畜産大学・畜産），関谷祐里（北海道教育大学釧路校・教育）：  

多項母集団の一様性検定統計量における近似について  

三浦徳仁（東京理科大学・理学研究科），瀬尾 隆（東京理科大学・理学部）：  

AsymptoticExpansionforDistributionsofTestStatisticsforPro錯eAnaly－  

SisinEllipticalPopulations  

百武弘登（九州大学・数理学研究院）：繰り返し測定データにおける多重比  

較について  

早川 毅（富士大学・経）：ある種の楕円母集団での分布と共分散行列の検  

定について  
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OnMultipleComparisonsofMeanComp？nentSin  
theIntraclassCorrelationModelwithMisslngData  

東京理科大。理学研究科 菊地 淳  
東京理科大・理学部  瀬尾 隆  

本報告では，分散共分散行列が一様な構造をもつIntraclassCorrelationModelの下  

での繰り返し測定データにおいて，与えられたデータに欠測が生じた場合の平均成分  

の同等性検定について議論する．関連する研究として，SeoandSrivastava【2］等が  
l  

ある．   

問題を定式化するため，次のようなTwo－COmPOnen七smixedlinearmodelを考える・  

∬豆ブ＝擁＋αJ＋〔ゎ，豆＝1，…，p，プ＝1，…，れ塩  
（1）  

ここで，αjと旬は互いに独立にそれぞれ平均0，分散げ三の正規分布と平均0，分散打ぎ  

に従うものと仮定する．すると，E［諾宜ブ】＝裾豆＝1，…，pであり，兢Ⅰセ豆j］＝J孟＋αぎ（≡  

J2），Cov転，∬亡メ〕＝J孟，（β≠り，そして，C叫∬ぬ，∬戎ま〕＝0，（β≠りとなる・ここで，  

れ宜＝m，豆＝1，・t・，pとし，諾ブ＝（∬1j，…，∬如），ブ＝1，…，mとおくと，諾jは平均ベ  

クトル〝＝（J↓レ‥，〃p）′，分散共分散行列∑を持つp次元正規分布に従う・ただし，  

∑＝J2（（1－β）∫＋βee′）は正則であり，一様構造（intraclasscorrela七ionbrm）と  

呼ばれる．ここで，∫はpxpの単位行列，e：＝（1，‥．，l）′はpxlの列ベクトル，  

β∈ト（打1－1），1】である．分散共分散行列∑がこのような構造を持つモデルは，  

IntraclassCorrelationModelと呼ばれる．   

本報告では，欠測データの場合に対する平均成分の同等性検定について考える．  

次のような仮説ガを考える．  

ガ：拘＝〝2＝ ＝捗  
（2）  

観測ベクトルを，諾j≡（∬1か‥，∬如）′，ブ＝1，2，‥・，れとおく・ただし，p≡pl≧  

…≧p陀である・また，頼まそれぞれ独立に悔（捗∑ゴ）に従う・ここで，BhargaⅧ  

andSrivasta叫1］のアイデアを利用し，次のような変換を考える・  

句≡q旦＝q≡ちゴ～冨eゴe；，り≡1土（1リ両1唖－1が・（3）  
すると，句はそれぞれ独立に悔（q捗72J這ゴ）に従う・ ここに，72≡α2（トβ）で  

ある．ここで，各ブロックで完全データを構成するように，変換されたデータをβ  

個のブロックに分割する．ただし，第たブロックはp（た）×几（た）行列で，p≧β≧た≧1  

である．さらに，  
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p（た）几（た）  

∑∑堤）（4）  ） 
‾ 漂）≡志賀z諾，苫～㌍漆 p（た）㌦）無害  

今（た）2≡ 諾し烹5空し苫～？＋君～チ））2，′（た）≡（れ（た）－1）（p（た）－1） （5）  

とおく・ここに，Z豊）はた番目のブロックの乞，ブ成分である・よって，仮説ガの下で，  

それぞれのブロックで独立に，  

J（た）今（た）2  

… ポ（た），た＝1，…，β（6）  

となる．以上により，検定統計量は次のように与えられる．  

∑芸＝1∑覧1m（た）（葉㌧謹））2／〆  

～ ちり  （7）  

∑芸＝1′（た）今（た）2／J  

ここに，〆≡∑芸＝1（p（た）－1），J≡∑是＝1J（た）であり，ち＊，Jは自由度〆，Jのダ分布で  

ある．   

本報告では，SrivastavaandCarter［3】の数値例を用いて，提案した検定の手順を  

示した．今後，完全データで議論しているBhargavaandSrivastaNa［1］における平均  

のコントラストに対する同時信頼区間について，欠測データを仮定した考察を行う．  

参考文献   

【1】Bhargava，R．P．andSrivastaNa，M．S．（1973），“Onnlkey，sConfidenceIntervals  

fortheContrastsintheMeanSOftheIntraclassCorrelationModel，”J．Royal  

餓αぬま．ぶoc．，B35，147－152．  

［2】Seo，T．andSrivastava，M．S．（2000），“TbstingEqualityofMeansandSimul－  

taneous ConfidenceIn七ervalsinRepeatedMeasureswithMissingData，”  

戯omeまわcαgJ㈹mαg，42，98ト993．  

［3】Srivastava，M．S．andCarter，E．M．（1986），“TheMaximumLikelihoodMethod  

forNon－ResponceinSampleSurvey，”surweyMethodlqgy，12，61－72・  
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疾病の地域集積性とデータ解析  

国立保健医療科学院技術評価部 高橋邦彦  

1 はじめに   

疫学などの分野では，疾病集積性の問題は塵要である．調査・対策を行う場合，どの地域を優先的に行  

うかを選定する必要があるからである．しかし，どんな指標であっても順に並べれば必ず，最大値，最小  

値が存在するので，各地域の死亡率などを見る場合，死亡率の最大の地域が本当に意味のある調査対象地  

域なのかどうかはわからない．そこで，その地域が他の地域と比べて有意に死亡率が高いのかどうかの検  

定を行う必要がある．すなわち，対象とする空間内で，ある特定の平面領域を同定し，それが本当に有意  

な意味をもつのかどうかを検定することになる．この集積性の検定にはKulldor仔の方法，Tangoの方法  

をはじめ，いくつかの検定法が提案されている．本論では実際によく利用されているKtlll（lo躇の方法を  

改良する形で新たな検定法および，このような平面領域同定における検定法の評価法を提案する．さら  

に，この問題を通して実際問題におけるデータ解析についての考察を行う．   

2 平面領域同定の検定   

今，対象とする空間がm個の区域に分かれているとする．確率変数ズ1，ズ2，…，ズ〝lは互いに独立に  

いずれもポアソン分布Po（仇凱）（宜＝1，2，…，〝も）に従うとし，その観測値を諾壱（宜＝1，2，・‥，γ乃）とする・  

ただし，りj＞0，0＜凱＜1とする．この空間上に，ある領域g（∈Z）をとったとき，  

釣＝p（豆∈g）； p豆＝曾（豆¢g）   

のモデルの下で，帰無仮説ガ0：p＝ヴ，対立仮説ガ1：p＞ヴの仮説検定問題を考える．ここで，  

γ乙（Z）‥＝∑五∈Z諾わ〃（Z）：＝∑緩g恥G＝ZuZCとおくと，この検定は，尤度比検定の考えから，検定統  
計量  

牌）m（Z）（課）れ（ZC）  

∫（諾＞芸若）  
入：＝Sup   

議 （諸）相  

を用いた検定になる．ただし叶）は定義関数とする・つまり，この人を取るgが同定したい領域であり，  

これが本当に有意にp＞ヴとなっているのかどうかを，モンテカルロシミュレーションによって検定を  

行うことが出来る．   

実際に疫学調査などで疾病集積性を考える場合，この同定される領域gは「隣接した地域」として1  

つの平面領域であることが望まれる．そこでK山1dorぽらは区域豆を中心に半径γの円を描き，その円に  

含まれる領域をZとした．このγを0から予め設定された上限まで連続的に変化させ，さらにそれを全て  

の豆について行うことで様々な領域を取ることができる．このようにして得られる全ての領域Zの集合  

としてZを定めた．この方法は非常に明解かつ簡便であり，実際多くの疫学研究の場面で利用されてい  

る．しかしながら，そのZの定め方から円状に近い平面領域の同定には優れているが，円状でない領域の  

場合にはうまく同定されないことになる．そこで本論では以下のようなgを定める方法（鮎Ⅹiblesc弧）  

を提案する．  

1．ある区域宜からの距離が短い順にた－1個の区域を取り出す．   

2．取り出したた－1個の区域と乞を合わせたた個の中から長さg（≦た）個の組み合わせを考え，その中  

で宜を含み，さらに全てが連結している組み合わせをZとする．   

3．gを1からたまで変化させ，全てのZを取り出す．  
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4．以上の手順を各官について行い，その全てのgを要素とする集合をZとする．  

実際にこの方法を疾痛集積性の検定に適用して，Kulldorぼの方法と比較を行った．ここでは東京都と神  

奈川県を市区町村単位に分けた空間を対象とし，ホットスポットモデル（p＝軸）の下でいくつかのシミュ  

レーションによって検討を行った．その結果，Kulldorぼの方法に比べて今回の方法が様々な形状の領域  

に対し，その領域を的確に同定できることが分かった．また，時間軸を入れた3次元空間の同定にも拡張  

できる．  

3 領域同定における検定法の評価   

一般に検定においては検出力によってその比較が行われる．しかし，集積性の検定のような平面領域  

の同定の場合，その領域を正確に同定できれば良いのか，それを含んだ広い領域を同定したものも良いの  

か，または単に有意な領域が同定されれば良いのかなどいろいろな考え方ができ，明確な定義はされてい  

ない．実際，今までの研究ではシミュレーションによって「有意な領域が同定された割合」を検出力とし  

て用いていることが多いが，これでは検定法の評価としては不十分であろう．そこで本論では，あるホッ  

トスポット領域に対して，実際に同定された領域の長さ（区域数）と，その中に含まれるホットスポット  

の区域数を同時に表す2次元分布を考え，その評価を行う（表参照）．このような評価を行うことで検定  

法による違いがよく観察でき，特に本論で提案した検定法がホットスポットをきちんと含んだ形で領域  

をうまく同定していることが観察された．  

表：長さ4のあるホットスポット領域を同定する検定（α＝0．05）の様子  
Kulldorfr  Flexible  

Includeβ  

hot－SpOtreglOnS  

O 1   2   3  

ⅠIICludeβ   

IlOトspot reglOnS  

O 1 2   3   4   

Length  
Tbtal  J  

1 0  

0  0  351  

2  0   4   0  

0  0   3   0   0  

2  0   2   0   0  

1 0   0   0   0  

0  0   0  81   0  

0  0  10  18  38  

0  0   2   0  26  

0  0   0  29   3  

0  0  1 13  1  

0  0   2   4  60  

0  0   0   5  62  

0  0   0  10  27  

0  0   0   6  37  

1  1  

351  2   

6  3   

3  4   

4  5   

1  6  

81  7  

66  8  

28  9  

32  10  

15  11  

66  12  

67  13  

37  14  

43  15  

0  0  

0  0  0  

0  0  0  0  

0  0  0  

0  0  0  

1 0  0  

0 1 0  

0  0  2  

0  0  0  

1 0  2  

0  0  0  

0  0  0  

0  0  0  

0  0  0  

0  0  0  

0 138  

3 147  

2  200  

4 147  

9 107  

10  71   

5   28  

0  10  

0   2  

0   0  

0   0  

0   0  

6  0  375 166  254  

power＝0．801  

801  Total  2 1 4  33  850   
power＝0・890  

4 疫学調査におけるデータ解析   

統計手法を現実場面への適用を考える際には，実際の状況や現場からの要望などによって条件を課し  

ながら理論を考慮しなくてはいけないことがある．それは統計以外の情報や知識が必要となるが，逆に現  

場から起こる問題を解決するための理論を構築するという面白さもあるものと思われる．また，今回の疾  

病集積性の分野では世界的にK山1dor丘■の方法が利用されることが多い．それは理論のわかりやすさもあ  

るが，手法を考乳提案しているK山1dor圧自身がパソコンのアプリケーションソフトを作成しインター  

ネット上で無料で配布していることもーつの要因であろう．そのため，この分野では（理論を分からずと  

も）集積性の検定に用いられ，一種のゴールドスタンダード的なソフトになっている．このように新たな  

統計手法を考案した場合，その普及も含めた研究が必要となることもある．  
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制約条件つきの線形モデルにおけるもiⅦ推定量について  

東海大・理  鳥越 規央  

東海大・理  道家 咲華  

東海大。教育研究所 氏家 勝巳   

1．はじめに   

これまではガウスマルコフモデル（飢ズβ，J2∫）におけるOLSEやRISE，そしてあら  

ゆるbiasedestimatorとの比較についての研究をTrenkler（［7］）やAkdenizandKaciranlar  

（［1］）などが行ってきた・本研究ではパラメ｝夕べクトルを2つもつガウスマルコフモデル  

（肌∬1β1十ズ2β2，J2v）を扱う．g2の影響が無視できず，さらに1つのパラメータβ1に  
制約条件がついた下で，biasedestimatorの中のLiuestimatorがRLSEよりもMSE基準  
でよくなる条件について考察を行った．   

2．準備   

乃×1観測ベクトル飢2つの乃×p説明変数行列∬1，g2，2つのpxlパラメータベク  
トルβ1，β2，乃×1誤差ベクトル∈による線形モデル  

y＝∬1β1＋Ⅹ2β2＋亡  

においてガ（y）＝ズ1β1＋∬2β2，Ⅴ（γ）＝J2vを満たすyはモデル〟1＝（臥ズ1β1＋  
ズ2β2，J2v）に従うという・ここで残＝∬2（∬2′∬2）‾ズ2′，朋妄＝∫一哉によりモデ  

ル〟1は〟2＝（城飢朋云glβ1，J2城yルち）と書ける－ ここで制約条件忍β1＝γの  

下でのβ1の推定量について比較を行う．今，βの推定量βの評価については，MSE行列  
〝（β）＝β（β－β）（β－β）′を用いて下記のように定義する（［7〕）．  

βの推定量β1，β2に対して、β2がβ1よりも良い推定量・  
占用藩）－〟（β2）が非負定借行札   

3．OrdinaryLeast SquareEstimator   

モカレ〟3＝（飢∬β，α2v）における最小2乗法によるβの推定量βを求める．Ⅴは正定値  
行列より，Ⅴ＝Ⅳ′Ⅳとなる正則行列Ⅳが存在する．これを用いてⅣ‾1甘＝ヱ，Ⅳ‾1ズ＝  

打，Ⅳ‾1∈＝eとおくとモデル〟3は（z，打β，J2∫）となる．g＝U′打＝∬′Ⅴ‾1ズが正則  

ならばβ＝（ズ′Ⅴ－1∬）－1ズ′Ⅴ‾1甘であり、gが正則でないならばgg－g＝ざなる一般  
逆行列S‾を用いてβ＝S‾U′z＝（X′Ⅴ‾1x）－X／v－1yとなる．これをOrdinaryLeast  
SquareEstimator（OLSE）という．またβはβの不偏推定量である．これを用いるとモデ  
ルルー2におけるβ1のOLSEβ1は次のように表せる．  

β1＝（ズ1′城（爪先Ⅴ鳩）●1朗壱ズ1）－ズ1′ル毎（鳩Ⅴ城）‾1朗加．  

4．RestrictedLeas七Sq11areEstimatorとその評価   

点をランクmのmxp行列、γをmxlベクトルとし、忍，γとも既知とする．ここで  
β1について旦β1＝γなる制約条件を設ける．この条件の下でのβ1の最小2乗推定量あ1を  

求めると  

あ1＝β1十（ズ1′城（胴去Ⅴ城）‾1鳩ズ1）‾丘′（呵ズ1′ル毎（城Ⅴ城）‾1加転ズ1）‾R′）‾（γ一点β1）  

となる・これをRestrictedLeastSquareEstimator（RLSE）と呼ぶ．なおRβ1＝rの条件  

の下ではRLSEはβ1の不偏推定量となる・nenkler（［7〕）の結果をもとにRLSEとOLSEの  
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関係について，次の（1），（2）は同値であることが言える・  

（1）あ1はβ1よりも良い推定量・  

（2）∂＝昂β1－γとすると呵忍（∬1′城（ルねⅤ鳩）‾1城見1）‾属′）‾∂≦J2・   

5．Res七rictedIJiu Estimator   

Ridge推定量（［3］，［4］）とStein推定量（［6］）の互いの利点をあわせたような推定量  

包＝（g＋∫）‾1（ズ1′城（城Ⅴ鳩）‾1朋細＋痴1）（0＜d＜1）  

が，Liu（【5］）によって提案された．ただしg＝ガ1′鳩（城Ⅴ鳩）‾1城ズ1である・こ  

れをモデル〟2でのLiuEstimatorという・ここでダd＝（g＋∫）‾1（g＋〟）とおくと  

βd＝Fdβ1となる．またb，d＝Fdblをβ1のRestrictedLiuEstimator（RLE）という．  
ガ（あrd）＝ダdβ1＋ダdg‾1月′（属g‾1虎′）‾1∂であり，∑＝g‾しぎ‾1財（虎g‾1虎′）‾1月g‾1  

とおくとcov（brd）＝q2Fd∑F左となる・ここで制約条件の下，RLEとRLSEをMSEを用  

いて比較すると，あ1とあrdのMSE行列はそれぞれ〟（む1）＝J2∑，〟（もrd）＝J2ダd∑ダム＋  

（ダd－∫）β1β1′（ダd－∫）′となる・gは正定借行列より，P′gダ＝△となるような直交行列  

Pと正値対角行列△が存在する．いまβ＝P′∑Pとおくと∑は非負定値行列よりβも非  

負定値であり，βの対角成分は全て非負である．さらに7＝P′β1とおくとβ1＝ア7とな  

る・ここで制約条件Rβ1＝γの下，β1の2つの推定量あ1，ふrdについて、次の（i），（ii）は  

同値であることを示した．   

（i）あrdはあ1より良い推定量・つまり   

（去 鞠）叫rd）＝輿＋畔1－d）2月－7小△り）ヤ  
が非負定値行列である・ここでβ＝△月＋月△＋（1＋d）月である・  

（ii）盟は非負定値であり、7をβで生成されるベクトル空間に属するベクトルとし，β‾を  

βの一般逆行列（ガβ‾厨＝属を満たす且■）とすると、  

ナ㌃7≦ （0＜d＜1）  

である．   
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差分フィルタを用いたレーダー受信波解析  

慶鷹大・理工・院 青木義充  

慶鷹大・理工  加藤 剛  

1 はじめに  

人工衛星に搭載されている地表面画像取得用レーダーについて考える．「地表面を覆う雲」または  

「衛星からの距離が非常に長い」など様々な理由により，光学カメラによる撮影では満足する地表面  

画像を得ることは難しい．そのため，レーダーを用いて地表面の様相を観測する必要がある．レー  

ダーによる地表面画像の取得とは，レーダーから送信された電磁波は，地表面上で反射する際，そ  

の振幅が地表の状態（海面，草地，コンクリートなど）固有の反射率で変化する．この現象を利用し  

て，受信された電磁波の振幅の変化から地表面反射率の情報を抽出することにより，地表面画像を再  

生する．   

従来までの議論では，地表面を，多数の「固有の反射率を持った点散乱体」の集合として仮定して  

きた．この仮定のもとでは，受信波は各点散乱体からの反射波の重ね合わせ（離散和）として定義さ  

れる．しかし，実際には地表面がそのようになっているとは考えにくく，散乱体が連続的に存在して  

いると仮定した方が自然である．この場合，連続の濃度を持つ散乱体からの合成波として得られる．  

本報告では，この受信波にもとづいた画像再生手法を提案するとともに，従来より利用されている画  

像再生法である「パルス圧縮法」との比較を行なっている．また，本報告では議論を簡便化するため  

に対象となる地表面が1次元であることを仮定している．   

なお，本報告における各パラメタの値は，日本で開発され実際に運用されてきた衛星J長一月ぶ－1  

に搭載された合成開口レーダーのものを使用している．  

2 地表面のモデル化と受信波   

今回，送信する電磁波として，地表面画像取得を目的とした合成開口レ｝ダーで一般的に用いられ  

ているものを利用する．その特徴としては次の二点が挙げられる．第一に，送信するパルスは瞬間的  

（短い時間）のものではなく，ある程度の幅（送信幅）を持ったパルスであること．第二に，従来から  

行われている手法であるパルス圧縮を実現させるために，周波数の変調が行われていることである．   

次に地表面反射率について考える．地表面上に衛星の進行方向と垂直に封軸をとり，その原点を  

衛星の真下におく．点散乱体はy軸上に存在すると仮定し，反射率はyについての非負実数値関数  

として定義する．従来までの議論では，ノ点散乱体が封軸上に離散的に存在することを仮定している．  

この仮定のもとでは，受信波は各点散乱体からの反射波の重ね合わせとして定義される．しかし，地  

表面画像を対象として考えたときには，従来の定義は妥当なものとは言えない．なぜならば，地表  

面上の反射点は観測幅内に連続に存在すると考えた方が自然だからである．例として，海面，草地，  

建造物など，対象とするものはそれぞれ固有の大きさ（広がり）を持っており，一点としては考えに  

くい．したがって，時刻fで観測される受信波は，連続的な合成を考慮した積分形で考えた方がより  

厳密な定義となる．本報告では，このような考えをもとに，地表面反射率をある区間ごとに変化する  

関数（階段関数）として仮定する．この仮定のもとでは，受信波は，区間の変化する点からの波形の  

部分と単調に変化する部分を合わせ持った形として得られる．  
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3 地表面反射率の復元   

地表面反射率を復元するためには，「変化点の位置」とそこでの「変化量」の2種類の情報が必要  

である．そこで，我々は受信波に対してフィルタ演算を行なうことで情報の抽出を実現している．  

3．1 変化点の位置特定  

複数の変化点が互いに遠い場合には，特に何もしないでもそれぞれの点を区別することができる  

が，変化点同士の距離が近い場合には，それぞれの点からの反射波が互いに重なりあい，各変化点の  

特定が困難になる．特に送信するパルス幅が地表面上の距離に換算した場合に決して′トさくはない  

（地表面上の距離にして約8【km］）ので，変化点が重なりあうということは頻繁に起こるものと考え  

てよい．   

この間題を解消する工夫として，現在実用化されており，代表的な方法がパルス圧縮技術である．  

この技術を利用することにより，異なる変化点間の距離がかなり近い場合（地表面上の距離にして  

叫m】程度）でも，その変化点を特定することが可能になる．しかし今回の発表において，我々は新  

しい特定方法を提案する．その変化点の特定方法は，従来行われているパルス圧縮よりも次の二点に  

おいて優れている．   

1・非常に密接した二点の変化点の特定が可能であること・（地表面上の距離にして20［cm］程度）   

2．地表面反射率の変化量の大小に変化点を特定する能力が左右されないという意味で頑健である  

こと．   

この主張の正当性はシミュレーションによる対比実験により確認されている．  

3．2 変化量の復元  

第1節に記したように，衛星レーダーによる地表面画像の取得では，地表面反射率の情報を受信波  

より抽出する必要がある．ところが，パルス圧縮技術を用いた従来の解析方法では，実は地表面反射  

率を受信披から特定することができない．実際の現場では，地表面に関する事前情報との照合をはじ  

めとする地道な手作業によって，この欠陥を補っている．しかし，今回定式化した受信波とそのモデ  

ルを利用することにより，受信披から地表面反射率を直接特定することができる．   

地表面反射率の変化を表す関数を復元するために，変化点付近での積分を考える．この式も変化点  

を特定するために定義した式と同様に，モデルを通して受信波の挙動を吟味し，地表面反射率の情報  

をうまく抽出できるように定義している．実際，各変化点の値を代入することにより，その変化点で  

の跳躍量を高い精度で得ることができる．また，各変化点での地表面反射率の差が符号付き（位相情  

報付き）で得られるので，反射率の増減を表すことが可能である．この結果と先述の変化点特定の式  

を用いて得られている変化点の位置情報をあわせることにより，地表面反射率を表す関数を復元で  

きる．   

実用上は，変化点を特定する際に多少のずれが生じる可能性があるが，そのずれを許容した形の跳  

躍量特定の式も合わせて定義している．また，このときに予想される変化点のずれは地表面上の距離  

で20【cm】程度に抑えられている・これらの結果についてもシミュレーションによる数値実験を行っ  

ている．  
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WaveleトVaguelette分解による非定常雑音の処理  

慶應大・理工  加藤 剛  

慶應大・理工・院 青木義充   

1 目的   

人］二衛星のレーダーで地表面画像を取得する問題を考える．人工衛星が発した送信波は，照  

射された地表面の状態に応じて振幅が変化した反射波となり，人工衛星で受信される．観測時  

刻fにおける受†言波は，次の式が自然なモデル化となる．  

珊＝e2柵 ノニ7，A…e2汀柚）…d…糾）＝‥C（小瑚‥＞苧十r・  
（1）  

鋸（£＝ま恍準fractionalBl・owllia】IllnOtioll伸111），打＞0は雑音の水準，九＞0は送信波の周  

波数，恥は納期位相を表す・また，拍）＝∨／御でど′はどの導間数，（：は光風んは  

衛星高度である・地如紳〕状態は阻数A（・）として表現される・したがってト頃りの観測デー  

タから地表面画像を取得する作業は，関数A（・）の推定を行うことに他ならない．   

受信信号の自然なモデル化である（1）は，次の2点において扱いの国難さを伴う．   

1．雑音が非定常であること   

IEEEの画像処卿二関するシリーズ，掲拙論文では，観測時刻ごとに互いに独立で，同→   

分布腫触分布）にしたがう確率変数を雑音のモデルとして仮定していることが多い（雑   

音そのものを考慮に入れていないものも少なからずある）．けれども，現実には，雑音は   
各時刻に依存すると考える方が自然なので，侶mを仮定した．ところが，Ⅲnlは非定常  

なので，フー リエ解析の枠組みでは扱いきれない．   

2．データが非直接的であること   

関数A（・）についての情報は，区間［トr，f】上の積分値としてしか得られない．山般に，   

推定対象に関するデータが変換された形でしか観測できない場乱 そのデ岬タを非直接的  

データと呼ぶ．  

問題を簡単にするために，地表面の状態を区画状にモデル化する．そのとき，A（・）は階段  

関数  

れ－1  

月（y）＝伽ト∞，yl】（訂）＋∑叫恥附1〕（y）＋伽J（裾，∞）（封）（伽＞0）  
ん＝1  

で与えられる・よって，ニの場合，Aト）の推定は不連続点i仇〉と各不連続点間の関数値（伽）  

を推定することに帰着される・さらに，玩＝∈‾1（恥），印）＝（毎‥トr＜玩＜り∪‡f，トT）  

とおくとき，精度のよい近似  

毎）王占′  
印）記e2哺  

∑  
β、β′∈5（り   

e2汀痛い‾■u）ど′（u）叫 A（・）＝A（什）），  

の成り立つことがわかっている・したがって，A（・）の不連続点（転）が検出できさえすれば，例  

えば回帰モデ′レによって（伽）（＝（j（玩）））を推定することが可能になる．つまり，推定の要は，  
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不連続点の検出である．  

2 結果   

不連続点の検出は，WaVelet変換の得意分野である．しかも，WaVelet変換はfBlnとむ相  

がよい．ところが，（1）にもとづく不連続点の検出では，推定対象の非直接性〝）ために，WaVelet  

変換それだけでは有効な道具にはなりえない．wavelet変換の応用であるwavelet－Vaguelette  

分解を利用することによって，目的を果たす結果を導くことができる．   

vaguelette変換を行う関数族（v。，b（i）‥a＞0，b∈R）を  

叛再（り＝砿わ（≠）＋2汀宜九α′れ，招）  （2）  

にとる．ここで，¢は台が区間［－r，r］に含まれるようなmotherwavelet閲放，′li，’けそU）導  

関数である．本来，Vaguelette変換に剛、る関数族（lU。，b（i））は1つC／）閲数L，から・L｝a，E，（1：）＝  

α‾1／2γ（（ご一占）／α）によって生成されるが，ここで用いる・帰潮はそうではない・ニの点が通  

常のvaguelette変換の場合とやや異なる・   

H（i）のvaguelette変換は  

（柑…＝蔦軌，榊＋エ刷槻榊＝（VG）（α削げ（V月厄）…  
である．このとき，次の命題を示すことができる．   

命題1祝0をA（・）の1つの不連続点とし，ちょうどアだけ離れたところに別の不連続点はな  

いと仮定する．このとき，次が成り立っ．   

（i）任意のp∈（0，1）に対し，lわー舟≦pγαまたはlむ－uO一丁】≦p・7・αな「〕はIhる叫≠0  

が存在して，1imα‾3／2（VC）（α，ら）＝穐． α→0  
（ii）叫夏（wαγ＋わ，αγ＋ら）∪卜α7－＋わーr，α†・＋わーr）ならば，ある凡才＞0が存在して，   

1imα‾5／21（VG）（α，矧≦〟．     α一十0  

命題2 任意のβ∈兄，亡＞0に対し，ある凡失＞0が存在して，あ∈月についてイ様に  

P〈1（Ⅴ鋸）（α潮≧どJβ）≦賄い岬βα佃ノ2）2t   

尺度母数αをα＝打曾という形で雑音の水準Jに依存させ，q∈（0，i字音詔）†∂＞0）と選 1  

ぶ・β＝（享十鞠－1にとると，命題2より，打（Ⅴ軸）（α，わ）のオーダーはぁについて一様に  

q（グ（3／2＋β）q）以下になる．他九命題1から，（VG）（α，わ）についてらまたはわⅦ∵rが不連続  

点近傍にあるときのオーダーは0（J39／2），そうでないときのオーダーは0（J59ノ′2）以Fである．  

したがって，α→0のときに  

〈 

Op（α3／2）  ‥ ら，わーrが不連続点の近傍  

Op（α5／2）またはOp（α3／2＋∂）以下 ‥ その他  
（Ⅴガ）（α，占）のオーダー＝  

なので，適当な敷居値を設定してむを動かせば，理論的にはA（・）の不連続点が見つかること  

になる．ただし，rだけずれたところにも余分に検出される．  

－448－   



Bandwidthselectionfbrkernelsmoothinginbinomialregression  

中国短大  奥村英則  

島根大・総合理工  内藤貫太   

1．kernel推定量 用量反応曲線の推定を考える．K個の用愚：rl，，TKの各：rIでNE仰の剛本  
中反応した個体の数γが観測されたとする．ここですべての用量で個体の反応烏湖吊二であるとす  

る．反応の数Ⅴ，プニl，‥，打はパラメータJJ′二7巾・′）をヰ一つ2哨分布郡「へrいJ）′1：丁律ニーし十ぞ）  

用量反応曲線p（諾）に関して知見がない場合には探索的にノンパラメトリックアプローチが使用さ  

れる・奥村・内藤（2002）は各用量での分散不均一一山－・一性を考慮した重み付きkerrlPl推定最  

∑監1i加（ご）ル  
β（ご；九）＝   

∑た1八抽（∬）／も豆  

を提案し，その推定盈の挙軌について報告した．ニこで∴わ才＝由1－♪壱），カメニ（y＋澗／2）什鮎＋  

√弔い〟乞（ェ）＝¢（ん‾1（ユ：恵一エ））／んであって，¢（可はある滑らかなkernel，／もはバンド幅である・議  

論を簡単にするために，用量勘は諾豆＝（宜－1）／（∬－1），豆＝1，■‥，打であるとし、耽はすべて  

等しいとする．ある正則条件のFで，由；た）のバ イアスは0（ん2）より収束が遅い0（Ⅳ「1）の項が  

現れるので，その項を消去するようにカ（£；ん）のバイアス修正推定量  

榊）＝＋（ト2㈹  

が導出された．このとき，酢ぶ；′りのMSEは  

一U（諾）月（¢）  

MSE匝（ェ潮巴た4〃2（¢）2Jい）2＋   
j＼r⊥吉／J  

で与えられる．ここで，〃2（¢）＝鳥ヱ2¢（z）dz，榊）ニ王1¢（z）2dz，Jい）＝（p（2）（ヱト2（ト  
2p（ェ））p（1）（諾）2u（£）‾1）／2，恒）＝p（£）（1－p（ご））である・本報告では，推定量痴（ェ；ん＝こ含まれる  
バンド幅んをデータに基づき自動的に決定するPlug－in法のアルゴリズムを提案し，その性能につ  

いて考察を与える．  

2．Plug－in法 ある正数卵0＜∂く＜1）に対して「バイアス修正推定量声（∬；ん）の区間tれ1－∂〕  

上でのMeanIntegratedSquaredError（MISE）の最小化によって最適バンド幅h。Pt  

ん0。t＝C（¢）（宗）主（凡打′5  （1）  

が得られる．ここでC（¢）＝（瑚）ル2（¢）2）1／5，β1＝ノご‾∂拍）2血，∂2＝ガ‾∂申）血である。こ  
のときp（ご）に依存する∂1とβ2の推定が必要である・飢の推定量を構成するために，p（∫）の簡便推  

定量  

ご十二＝ささ三－－－㌻‾  

宜＝1  

を使用する．これからJ（ヱ）の一致推定量  

〆2）（諾；g）（ト2綽；g））〆1）（ェ；タ）2  

f（ご；ガ）＝   
2  炉（∬；扇（1一戸（£；扇）  

－449－   



が得られる．β1の推定量として  

毎夕）＝上ト∂f（和が血  

を使用する．ある正則条件の下で，釣（g）のMSEは  

1） M咄距［柚フp（2），p（3）｝p（4）））＋孟寄］2＋  △3（p）  

（2）  

Ⅳ1∬2g9   

で与えれる．ここで△1（p，p（1），p（2），p（3），p（4）），△2（p）＞0，△3（p）＞0はそれぞれ括弧内に明示さ  
れた関数に依存する定数である．ここで，釣（g）の分散の主項である式（2）の右辺筍2項は上り速く  

落ちることがわかる・従って，最適なバンド幅恥ptは，バイアス2乗項に注目して  

（凡耳）－1／7，△1く0，   

（Ⅳ1∬）‾1／7，△1＞0  
（3）  

で与えられる．一方，β2の推定量も炉（ご；九）を使用して構成できるが，それに含まれるバンド幅の  
選択をMISE基準で行なうと，幾分煩雑になる．β2の推定量として  

♂2＝ 刷  
を採用する0ここで∬＊は［い－∂〕に含まれる勘㌘個数，∑宜＊は，［い－∂］に含まれる項こ関数  
する和を表す・恥tが導出される同じ条件の下で，β2－β2＝Op（（Ⅳ1〝）岬1／2）が成り竜二つ・β2（た）＝  
（〝＊）‾1∑‡三言町プ∑宜＊（墓一宅2）とおく・より吊般にⅣ1→∞，打→∞のとき，町呵山一0（1）ま  
たは∬／呵＝0（1）となるたが存在すれば，∂2（た卜β2＝Op（（Ⅳ1∬）‾り2）となることにiほ十る・  
ゆえに，式（1）から九。ptの選択は  

1    ラopt＝C（¢）（㌫）吉（岬1／5  

に基づいて実行できる・また，九。Ptの相対誤差は  

んopt lハ／ 1  

－1＝Of・（  
九。Pt ‾ 〉r＼（Ⅳ1∬）2／7  

で与えられる・た。ptを代入して得られる推定量黍（ご；ん。pt）は，一致性と漸近正規性をもつ・   
実際に鮎ptを使用するときには、△1，△2，△3に含まれるの未知の部分を推定する必要があ  

る・各△iの推定には，RuleofThumb（ROT）を適用する．すなわち，P（x）の初期推定量として，パ  

ラメトリック推定量p（∬；β）を使用する．ここでβはパラメータβの推定量である．p（£）の導関数  
p（宜）（ご）もp（り（諾；β）で置き換える・パラメトリック推定量を式（3）に代入して得られる紬の推定  

量を釦ptとする・求めるたの最適バンド幅は  

克opt＝C（¢） 
1     （㌶訂）吉裡rl／5  

で与えられる．   

3・シミュレーション 最適バンド幅ん。ptの挙動に関するシミュレーションの結果について報告し  
た．また提案する選択法を実データへの適用し，その実用性を示した．  
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ある形に配置された二倍独立試行列  

における連の数の分布  

舟尾暢男   

大阪大学大学院基礎工学研究科  

システム人間系数理科学分野   

成功（S）か失敗（F）かの二億独立試行列中に特定の長さの成功連が決まった数だけ  

起こる分布について考えていく．連の数え方は連同士が重なり合っている場合も複  

数個の連が出来ているとするoverlappi11gな数え方をすることにする．overlal）Pirlg  

な数え方では，例えばSSSSFSSSSSSという系列で長さ：うの成功連に関していえ  

ば6個あることになり，それぞれ3回目，4回目，8回目，9回目，10回臥11  

回目に起こっていることになる．   

本稿では特定の長さの成功連を数える二値独立試行列の並び方は直線的である  

とは限定せず，円の様に確率変数の試行列の両端が繋がっているような並び方，確  

率変数の試行列が途中で交差するような複雑な並び方をしている場合にも分布を  

求めることが出来る様なアルゴリズムを提案した．例えば確率変数を8の字状に  

並べた場合，以下の様な連のでき方が考えられる．  

∴
∵
∵
∴
∵
 
 

㌔
①
 ①
①
㌔
 
 

ミ｝一三二手  

図2：長さ4の成功連が   図3：長さ4の成功連が  

3個出来ている場合の例   5個出来ている場合の例  

図1：m＝ 11っ7乃＝10，  

た＝4の場合の試行列  
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具体的には以下のような流れで話を進めた．   

（1）特定の長さの成功連が決まった数だけ起こる分布についてのこれまでの研究の  

流れでは，確率変数の並べ方は直線上及び円状に限られた場合での計算アル  

ゴリズムしか提案されてこなかったが，本稿で紹介するアルゴリズムを用いる  

ことで確率変数を複雑な形に並べた場合でも計算できることを述べた．   

（2）本稿での連の数え方を，確率変数が円状に並んだ場合，8の字状に並んだ場合  

の2つを例に挙げて説明した．   

（：i）直線的に配置された二値独立試行列中において特定の長さの成功連が決まった  

数だけ起こる分布を求めることで，問題を解く為の道具である条件付き確率  

母関数とマーカーの使い方をみた．   

（4）確率変数の並び方が直線的でない場合においても，特定の長さの成功連の数  

の分布を比較的容易に求めることが出来るアルゴリズムを提案した．ここで  

これまでに求められることが無かった，確率変数を8の字状に並べた場合での  

成功連の数の分布を求めた．  

条件付き確率母関数とマーカーを用いる方法を提案したのはEbnesha．hrashoob  

andSobel（1990）で，ここではさまざまな条件付き確率母関数間の関係式を導き  

出し，それぞれの条件付き確率母関数自体を未知関数とする連立方程式を解いて  

確率母関数を得る方法を提案している．さらに本稿では，確率母関数間の関係式  

中に特定の離散パターンが出たことを表すマーカーという文字定数を入れること  

で，それぞれの条件付き確率母関数自体を未知関数とする連立方程式が解けて注  

目すべき離散パターン（例えば特定の長さの成功連）に関する分布の確率母関数が  

得られた時に，その文字定数に係っている式自体が即，特定の離散パターンが出  

たという部分の確率母関数になるのである．本稿では，この論文で提案された方  

法を改良することで，独立試行列が複雑な並び方をしている場合においても正確  

な分布を求めることを可能にする条件付き確率母関数とマーカーの使い方を提案  

した．  

参考文献  

［1］Ebnesha・hrashoob，M・andSobel，M．（1990）．Soonerandlaterwaiting†′imeproblems  

fbrbernou11itrials‥frequencyand rurlquOtaS，Sta［i＄tics6PTY）babilityLetter・S，9，  

5－11．  
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AgeneralizedP61yaurnmodelandrela七eddis七ributions  

学振特別研究員（統計数理研究所）井上潔司  

関西大学工学部教養数学教室  安芸重雄  

1 はじめに  

壷の中にラベル”0”の玉がα0個，ラベル”1”の玉がα1個，…， ラベル”m” の玉  

がαm個入っているとする．本報告では，壷の状態を♭＝（α0，α1，．‥，αm），玉の総数を  

Iゎー＝α0＋α1＋…＋αmと表す．この壷の中からrandomに－一つの玉を取り出し，そのラ  

ベルを確認して元に戻す・この時，additionmatrixA＝（aij）i，j＝0，1，・・・，mに従ってさ  

らに玉を追加する．これを→つの試行とする．このような試行をm回線り返すものとする．  

ここで，行列のrowは取り出した玉の種類を，COlumnは追加する玉の種類を表しており，  

行列の各成分は非負整数とする．これは，もし，ラベル”豆”の玉が抽出されたとき，ラベル  

”j”の玉を鞘（j＝0，1，…，m）個追加することを表している・本報告では，柁回の抽出に  

おける長さた豆の”宜”一連の数の同時分布を4つの異なる数え方に基づいて考察する．   

今までの研究では，数学的な便宜上のため，各試行において，追加する玉の数が等しい  

（α壱1十αi2＋…＋α壱m＝αブ1＋αJ2＋…十αjm，宜≠j，宜，j＝0，1，…，m）という制約が課せら  

れた場合での考察がほとんどである．また，この制約を外してのPdlyaの壷モデルの厳密  

な扱いは困難であることも報告されている（JohnsonandKotz（1977），Kotヱeまαg・（2000）  

参照）．ここでは，制約の有無に関わらず，厳密な分布の導出が可能であることを示す・最  

後に幾つかの数値例を与え，本報告における結果が計算機を用いて実行可能であることを  

示す．  

2 Notation  

長さたの連を数える際に4つの異なる数え方（mandKoutras（1994）参照）を採用  

する．つまり，重複しないで数える数え方，長さた以上の連を数える数え方，重複して数  

える数え方，ちょうど長さたの連を数える数え方を用い，それぞれをTypeI，ⅠⅠ，ⅠⅠⅠ，ⅠⅤ  

の数え方と呼ぶことにする．ズ1，ズ2，．‥，＿範lは陀回の試行によって得られるラベルの列  

とし，この列の中に現れる長さた宜の”豆”一連の数（Typeβ£で数えたとき）をⅣ（叫毎β宜）  

（宜＝1，2，…，m）で表す．また，次の関数を用意する■  

（2■1）  〝（j；β）＝（机（j；β1），…，〃m（J；βm））  

［孟］  

J（J≧た五）  

仇・ニノー，  

戊＝J∫，  
損（j；島）＝  

（ゴー（た豆－1））＋   戊＝Jナナ，  

J（j＝たま）  β五＝JV  

ここで，（j－（ki－1））＋＝maX‡0，（仁（ki－1））），I（u）はuのindicatorfunctionである・   

本報告では，（Ⅳ（れ，た1；β1），…，Ⅳ（乃，たm；‰））の厳密な分布を条件付確率母関数を用いて  

考察する．  
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3 Results   

壷の初期状態をbo＝（α01，α02，…，αom）と仮定し，（Ⅳ（れ，た1；βり，…，Ⅳ（几，たm；βm））の  

確率母関数を¢乃（わ0，士；β）と表す．ここで，壬＝（壬1，‥・，まm）とする・次に，ズ1＝β（β＝  

0，1，．‥，m）かつ，そのときの壷の状態がわ＝（α1，α2，…，αm）と仮定する・この条件の  

下でズ1，ズ2，…，Xれの中に現れる長さた壱の”豆”一連の数についての条件付確率母関数を  

舵1（む，藍；β）宜＝0，1，…，mと表す・  

Tbeorem3．1確率母関数¢れ（わ。木酢諦）（む，電；β）戎＝0，1，…，mは，次の線形方程式  
をみたしている／  

γTl．  

（3・1）納ま；β）＝買掛禁1（bo＋α講β）  

（3．2）如（み0，壬；β）＝1，  
m  

（3・3）¢帥用＝岩窟¢甑＋α証β）  

（3．4）¢㌘）（わ，電；β）＝1，  

乃≧1，  

れ≧1，  

α㌘，叫 
α豆′＋抽′  

れい－1  

（3・5）祀）（む，ま；β）＝∑∑  
豆′≠宜プ＝0  

f㌘i（押；β豆）¢慧プj＿1（む＋か町＋叫′，t；β）  畔，I瑚＝叫＋Jlα豆  

ま㌃舟＋摘） ㍑≧1，β盲＝りりJり隼宜＝1，2，…，m，  
む糎，tα川  

（3．6）¢㌘）（む，f；β）＝壬㌣㈲  宜＝1，2，．．．，m，  

ここで，α【∬，C】＝ α（α＋c）…（α＋（∬－1）c），α桐ニ1，伽t＝∑芸0α0わlむl＝∑芸0αわ  

α宜＝（恥・‥，α豆m），lα宜l＝∑畏0叫・   

参考文献  

Inoue，K．andAki，S・（2001），P61yalユrnmOdelsundergeneralreplacementschemes，  

ResearchReportonStatistics，54，OsakaUniversity．  

Inoue，K．（2003）．GeneralizedP61yaurnmodelsandrelateddistributions，Prvceedin9S  

扉兢e勒打砕0β戌祝m，月eβeα化九九βf加ゎわr〟αがほmαま宜餓ggC豆e乃Ce，∬yoねと玩ねe指物，1308，  

29－38．  

Fh，J・C．andKoutras，M．Ⅴ．（1994）．DistributiontheoryofrunS：aMarkovchain  

approacb，エAmer．gね£由≠．A朗OCリ89，1050【1058・  

Johnson，N．L．andKotz，S．（1977），th71ModelsandTheirApplicaiions，Wiley，New  

York．  

Kotz，S．，Mahmoud，H．andRobert，Pt（2000），OngeneralizedP61yaurnmodels，Siatist・  

P和みαれエe払，49，163－173．  
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Stepwisesmoothing公式を利用した離散確率の計算法  

関西大学 工学部 安芸重雄  

最近，確率変数の系列や配列，あるいはさまざまなグラフの頂点に対応する確率変数族  

などのランダムな構造体の上で，ある事象が起こるまでの待ち時間の確率分布や事象の  

生起数についての確率を計算することが多くなってきた（たとえば，工学的consecutive  

systemsの信頼性やDNAsequenceにおけるmatchingの問題や連に基づいた品質管理  

の問題など）．このような離散分布の確率を求める問題は，古くから組合せの方法を使っ  

て研究されてきた．しかし，この方法は，注目する事象が複維になったり，確率変数の系  

列自体が依存性をもつようになると適用が困難になる．   

この報告では，条件付期待値についてのstepwisesmoothing公式を利用するという観  

点から，条件付確率母関数法を説明し，この方法をさらに一般化して，さまざまな場面で  

確率の計算が可能になることを示した．   

No＝（0，1，2，t‥）とし，ズを確率空間（n，ア，P）上で定義されたNo一値確率変数とす  

る・肯の分布は離散分布だから，確率母関数利巧が求まれば∬の分布についてはすべ  

てわかる．さらに，アのsubグー鮎1dsプも，ア1を考え，∫も⊂ア1を仮定するとき，条件付  

期待値についてのstepwisesmoothing公式より，E［tX胸］＝E［E［iXl71］lJb］が成り立  

つ．この式により，さまざまな条件付確率母関数間の関係が記述され，ズの確率母関数  

を求めるためのアルゴリズムを提案することができる．   

現在，研究の中心になっている，分布論の問題に対する適用例を次のように整理するこ  

とができる．   

（1）2つ以上の事象を同時に考える場合．  

たとえば，2種類の事象の数をそれぞれズ1，芳2とするとき，同時確率母関数は   

j叩チ1磨1だから，y＝tデ1壬ぎ2として条件付き期待値を計算すればよい．また，2  

種類の事象の待ち時間をそれぞれWl，Wらとするとき，SOOnereVentの待ち時間   

J＝min（l机，l砺）や1atereventの待ち時間丁＝maX（Ⅳ1，l穐）の確率母関数を求  

めるときには，マーカー付きの確率母関数を求めるのが便利である．   

（2）より複雑な事象を対象にする場合．  

今では多くの研究者の興味は，連の分布から一般の有限パターンやさまざまなscan  

statisticsの標本分布へと広がっている．技術的には，Subg一員eldのとり方に工夫  

が必要になる．   

（3）観測する確率変数列の配置を複雑にする場合．  

さまざまなconsecutivesystemsにおいては，確率変数の配置が問題になることが多  

い．確率変数が円形に並んだ場合をはじめとして，多次元格子点上や，グラフの頂点  

上に確率変数が配置される場合も研究の対象になっている（AkiandHirano（2003））．  

（4）配置された確率変数の集合に依存性を入れる場合．  
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確率変数列に関しては，マルコフ連鎖，オーダーたの依存系列，オーダー（た，γ）の依   

存系列，高次マルコフ連鎖などの依存性を入れた考察がなされてきた．また，グラ   

フィカルモデルの分布論の発展にともない，Markovtree上での連の分布の研究も   

行われるようになった（Aki（2001））．以上のモデルにおいては，時間的あるいは空   

間的な一様性を入れることにより，条件付けのための事象をうまくとれば，StepWise   

smoothingの考え方によって得られる条件付き確率母関数の関係式の個数を有限に   

することができる．この場合は，必要ならば計算機を活用することによって，確率   

母関数を導くことが可能になる．   

別のタイプの依存性のモデルとして，壷のモデルを考えることもできる．この場合   

は一般には玉の数が変化していくので，時間的な一様性は仮定できない．そのため，   

同じように，StePWisesmoothingの考え方によって条件付き確率母関数の関係式を   

作っても，その個数が有限にはならない．そのため確率母関数そのものを厳密に求   

めることは困難になるが，確率母関数の展開を途中で打ち切った関数を厳密に求め   

ることができる（InoueandAki（2002））・  

（5）事象の数の数え方に変化をつける場合・   

実際の問題に対応するためには，さまざまな数え方に対処しなければならない．ま   

た，この数え方の問題は理論的にも興味ある問題を引き起こすことがある．   

（6）実数値確率変数から離散値の確率変数を構成する場合・   

離散パターンに関する研究は，多くの場合，離散値をとる確率変数の族が与えられ  

るところから出発するが，ときには背後に連続値をとる確率変数の族があり，それ  

らをさまざまな方法で分類することによって離散値の確率変数の族が得られている   

場合もある．そのような場合には，さまざまな分類の仕方についての同時分布を考  

察することも面白い問題である．  

引用文献   
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Statistics，Vol．20，N．BalakrishnanandC．R．RaoEds．，EIsevier，281－300．   

Aki，S．andHirano，K・（2003）・Waitingtimeproblemsforatwo－dimensionalpattern，  
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Inoue，K．and Aki，S・（2002）・Generalized waiting time problems associated with  

PatternSinPolya’surnscheme，Ann．Ihst．Statist．Math．，54，681－688．  
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殆ど一致の待ち時間分布  

上海財経大学  韓 清  
統計数理研究所 平野勝臣  

2つの独立な系列r＝れ‥・端と属＝勒‥・軋を考え，1≦宜≦d，1≦ブ≦mに対し確率  
変数  

〈去 1 

iHて＝月ブ  
為，j＝  

otherwise  

を定義し，Z豆，メ＝1のとき，系列rの位置宜と系列月の位置Jで一致しているという（nleまαJ．  

（1999））・このようにして，易＋り＋£，（f＝0，1，・‥）の（0，1ト値系列を得る・たを1より大きい整数  

とする．ウインドウサイズたのスキャン統計量ぶは   

た－1  

ぶ＝ 
1≦榊≦両．1 

g硯＋f  

で定義され，2つの系列間で長さた内で動かしたとき，一致した文字の最大個数である．2つの  

系列において，殆ど一致とは，長さたのパターンで不一致は高々ひとつだけあることとする．  

恥方2，…を（0，1）一値マルコフチェインとし，初期確率をPT・（ズ1＝  Pr（ズ1＝0）＝po，  

（  ol ；）  

poo Pol 
ゴーStep推移確率行列をPJ＝  推移確率行列をP＝  

とする．ここでPO＝  

，プ＝0，1，2，…   
plO pl  

（＝）   
とする．  

本報告では，このマルコフ系列において殆ど一致がはじめて起こるまでの待ち時間（試行数）  

Ⅳの確率生成母関数を与え，確率生成母関数から確率関数や確率に対する数値結果を与える．   

定理・殆ど一致がはじめて起こるまでの待ち時間仰の確率生成母関数¢（諾）は  

‡pD叩01諾＋plユ小一pOOコ：））（1－pllエ）g（∬）  
¢（ェ）＝   

（pl。耶）拍）＋（1，（M）た－3pl。剛球n告〕A潮）梱  
で与えられる．ここに  

）（。j）＋（1，1，   
メ＝2  

［牢］［牢〕  

∑（Ⅲ句））β鮎  
宜＝2 J＝宜  

pllユニ  （pll叶3pl仰01叫0，   〃い  
plOこ叩01∬  

一（1，1）I（kisanodd）＋（1，1）  

1  （pll∬）た‾宜‾2plO叩01∬  

－（pll諾）乞－2plO叩01∬1－（pllエ）た‾4（plO叩01∬）2  
A豆＝  

ifkisanodd，   

ifkis an even   

β（た）＝  
1  

ト（pllご）喜一2pl。叩。1エ  
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である．  

殆ど一致の待ち時間Ⅳのある値での確率Pγ（Ⅳ＝ブ）の計算は¢（∬）が有理関数なので，こ  

れを展開した∬j（ゴ＝0，1，2，…）の係数から求めることができる・また¢い）を微分すれば積率を  

得る．   

poとplをそれぞれplOとpllにおけば，オーバーラップしない数え方で殆ど一致問の分布  
の確率生成母関数を得ることができる．さらにズ1，ズ2，…，Xれにおいて，殆ど一致の起こる回数  

（non－0Verlapping）の分布の確率生成母関数も得ることができる．  

連やスキャン統計量は連続システムの信頼性と密接な関係がある・（CllaIleまαg．（2000），Glaz  

etal・（2001））・事実，Pr（W≦x）を使って（k－1）一Within－COnSeCutive－k－Ouト0仁nsystemwith  

dependentcomponentsの信頼度が計算できる．   

また，遺伝子解析の例がある．2つの遺伝子系列の一致について調べるとき，文字パターンが  

完全に一致しなくても同じ機能を持つことが知られている（TATAbox，DnaAbox，etC．）．  

実際，¢（ご）を定理から求めると，例えばた＝4，5のときは次の様になる．  

（ トpl 1－plO ）  

（1）た＝4のときβ（4）＝  で，  
叩01∬  

（po叩01∬＋pl可1－pOO可）pll∬（2plO叩01∬＋pll∬－pll叩10叩01エー（plO叩01∬）2）  
¢（∬）＝  

1－pOO∬－plO∬pol∬－pOO叩11こ叩10叩01諾＋poo叩11ご（plOこrpol∬）2  

（り  

（2）た＝5のときβ（5）＝   で，¢（∬）＝（po叩01ご＋pl可1－pOO∬））タ（∬）／か，   

タ（ェ）＝（pll∬）2（pll∬＋3plO∬pol∬－pll叩10叩01∬－（plO叩01∬）2  

＋pll∬（plO叩01）2－（pll∬）2（plO叩01£）2－pll∬（plO∬pol可3），  

か ＝1－pOO∬－plO叩01エーpOO叩11∬plO∬pol∬－pOO∬（pll∬）2plO∬pol∬  

－pllご（plO∬pol‡）2恒00£（pll‡）2（plO叩01∬）2十poo∬（pll∬）3（plO叩01∬）3．   

なお，本報告はHanandHirano（2003）に基づいている．引用など詳しいことはこの論文を  
参照されたい．   
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Fu，J・C・，Lou，W・Y・W・andChen，S・C・（1999）・Ontheprobabilityofpatternmatchingin  

nonalignedDNAsequences：a丘niteMarkovchainimbeddingapproach，ScanStatistics  

andApplicaiions，（eds．J・GlazandN．Balakrishnan），287－302，Birkhauser．  

Han，Q・andHirano，K・（2003）・Waitingtimeproblemforanalmostperfbctmatch，Siatistics  
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Statis七icalProblemsinAuもomaticRecognitionofEs七rangelo  

KyushuUniversityT．Sakata．  

Kyushu＠InstituteofDesign（Doctorcourse）S．C．Tan．  

1Introduction   

WbdiscussedaboutautomaticrecognitionofEstrangelo，anOldSyriaclan．  

guage，throughclusteringanalysIS・Themotivationofourstudyisthatsuch  

anautomaticrecognitionenglnemighthelptomutualunderstandingbetween  

peopleswithdiffbrentlanguagesandcultures・Suchclassical1anguagesare  
Veryimportantthroughmanyhistoricallypreciousclassicaltexts．Ourpur－  

poseofthisexperimentwastoreconsidertheCloksinandFbrnando）sresuユt  
OftherecognitionofEstrangelobyuslngdi鮎rentfbaturesandadi鮎rent  
Classificationtechnique．Onemajordi鮎rencebetweentheworkofCloksin  

et・al・and usis that they used word segmentationinto strokes and we  
treatedawordasawhole・Itshouldbenotedthatmajordi瓜cultyofreco計  
nitioncomesfromeachcharacterhasvariationsofshapeinrelatationtoits  

positioninaword（rig叫middleandleft）andfurthereachwordhasmany  
di鮎rentshapesinrelationtothetextinwhichitappeared．Fbrexample，  

”God”hasmorethanlOOdi鮎rentshapesand”bro七her”hasmorethan50  
di鮎rentshapes・Ifweadoptthemethodofrecognizewordsasawholewith－  
OutSegmentationlikeus，thesevariationofshapesofthesamewordmight  

beabighazardoftherecognitionorincreasestheneedofahugedictionary．  

Thusouraimofthisresearchistocheckthepossibilityofreduclngtheshape  

formsofeachwordbyclusteringthemandregiterthecenterofthecluster  

asanewwordinthedictionary．  

2 Experiment  

Ourprogramofthisexperimentisdescribedasfollows．  

（1）Thedegitalimagesof64×64pixelsof50di鮎rentshapesof20basic  
WOrds，tOtal1000images，WereCOllected．  

（2）Weused the originalimages of4096dimension ofeach shape as the  
fbatureanddidnotusedanyspecialextractedfbatures．  

（3）Fbr50shapesofeachwordwppliedthehierachicalclusteringwith  
theruleofjoiningpairshavingamlnlmaleuclidiandistance．Thenumberof  
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Clusterwerevaried5to50increaslngateVery5grids．  

（4）Thecenter（themeanvectoroftheclustermember）ofeachclusterwas  
registerdasanewword．Thusourdictionaryhas20×thenumberofthe  

Clustershapes．  

（5）ThesamelOOOshapesofthe20wordswhichwereusedinconstructingthe  
Clusterswererelnputtedandcomparedtotheclustercenterandthenearest  

CenterWaSaSlgnedtotheshape・  
Belowisthelistofrecognitionrate．  

3 Conclusion   

托omthetableweseelOclustersforeachwordsareenoughtorecognlZethe  
20basicwordsevenwithsuchvaried払rms．Itreducesthedictionarysizeto  

喜・Howeverwewenotethat  
（1）Forinvarianceconsideration，Weneedtouseinvariantfbatures，invariant  

momentorpolartrans払rmation．Thesewillbesoughtinthefuture．  

（2）Fbrclassificationwecantryotherrule，includingSVMorFuzzyclassifiー  

cationwhicharetriedin t，hefuture．  

Characterrecognitionratesby5clustersbreachword  

brother desire 払ther fo1low  good 丘）rget  

82．00  82．00  82．00  88．00  84．00 100．00  

god   glorify hope lord  light love  
86．00  92．00  84．00  74．00  94．00  74．00  

Obey o鮎r preach pure  rq］01Ce Say  

88．00  80．00 86．00  74．00  94．00  96．00  

son SWear  

98・00  80・00  average＝85．7  

CharacterrecognitionratesbylOclustersforeachword  

brother desire 払ther fbllow  good forget  
98．00  92．00 90．00 90．00  94．00 98．00  

god   glorify hope lord  light love  
lOO．00 94．00 100．00 96．00  96．00 88．00  

Obey o鮎r preach pure  rejoice say 

lOO．00 100．00 94．00 100．00  100．00 100．00  

SOn SWear  

lOO・00 86・00  average＝95．4  
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EvaluatingHighDimensionalProbability  

ExpressionsUsingRecursive‡n七egration  

A．）．Hayter  

GeorgiaInstituteofTbchnology  

ajh＠isye．gatech．edu   

YbkohamaConfbrenceomS七atis七ics，December2003   

Recursiveintegrationcanbeused七OeValuatehighdimensionalintegralexpressions  
asaseriesoflowerdimensionalin七egralcalculations・Inthisarticletheevaluationof  
generalmultivariatenormalintegralsisfirstconsidered・Secondly，thespeci丘ccaぶeOfa  

quadrivadatenormalintegralisconsidered．   

Let¢k（x；FL，∑）representtheprobabilitydensityfunc七i？nOftherandomvariables  

X＝（Xl，…，Xk）whichhave乱kqdimenOnalmultivariatenormaldistributionwith  

meanvectorpandpositive，de丘ni七e covarlanCematrix∑．Thisarticle addressesthe  

evaluation．ofprobabilitiesde丘nedbyasetofinβq11ali七iesoflinearcombinationsofX．  

Thatis，fbrcij∈況，1≦i≦n，1≦j≦k＋1，attentionisdirectedtowardsthe  

evaluationof   

P（cま1ズ1＋…＋qたズた≦軸；1≦豆≦m）＝ ／・ふ・／柚刷霊 （1）  

where theset Sisdefined as  

g＝（£：Cil∬1＋‥・＋c兢∬庵≦c豆漣＋1；1≦宜≦mト   

ItcanbeseenthatbyemployingalineartransbrmationofXtheseprobabilities  

Canbeexpressedwi七hdi触entcij，Pand∑，andspecifical1yfL＝Oand王：＝Zk，the  

k－dimensionalidentitymatrix，maybeassumed．Noticealsothatfbrthepurposeofthis  

representation，atWCLSidedboundonalinearCOmbinationoftherandomvariablesX  

Canbewrittenastwoone－Sidedinequalities．   

While the evaluation ofeqllation（1）ostensibly requires the evaluation ofa k－  

dimensionalintegralexpression，itisshownhowitcanactual1ybeper払rmedbyaseries  

Ofrecursiveone－dimensionalintegralcalculations．Thenumberoftheseone－dimen＄ional  

integralcalculationsdependsuponthedimensionkofthemultivariatenormaldistribu－  

tionandthenumberofinequalitiesnthatdeterminestheintegrationreglOn．Whenever  

thenu皿berofone－dimensionalintegralcalculatio叫requiredisnotexorbitant，thisap－  

PrOaCha鮎rdsapracticalalgorithmfbrthenunericalintegrationof（1）．Fhrthermore，it  

enlargesthesetofprobabilitiesofthekind（1）whoseevaluationiscomputationallyfbasi－  

ble，incomparisontomoredirec七numericalintegrationapproachestothek－dimensional  

integralexpreBSion．   

AspecialcaseofthedecompositionisaddressedinMiwaetal・（2003）whereitis  
Showntha七ak－dimensionalorthantprobabilityforageneralmultivariatenormaldistri－  
butioncanbeexpressedasnomorethan（k－1）！ortharrtprobabilities払rmultivariate  
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normaldistribu七ionswithatri－diagonalcovariancematrix．Inthatpaperageometrical  

approachwa＄emPlqyedtodecompo8etheorthan七reglOn．Thepaperalsoprovidessome  

examplesofthecompu七ationtimesrequiredtocalculatetheorthantprobabilitiesusing  
thatdecompositionmethod．   

Aroughestimateoftheoveral1computationalintensityofthis methodcan then  

bemadebyusing11PPerbounds onthenumberoftermsinthe decomposition．Fbr  

example，COnSider七hein七egrationofasix－dimensionalmultivariatenotmaldistribution  

OVer a region de丘ned by two－Sidedinequalitiesfor ten di鮎rentlinear combinations  
Oftherandomvariables・Thecompuもationalintensityofthisprobabilityisnomore  
thantheequivalentoflO＋180＋2，880＋40，320＝43，3900ne－dimensionalnumerical  

in七egrations．Thisisclearlycomp11tationallyfeasible，anditisanimmenseimprovemen七  

OVerCalculatingthisprobabilitybythedirectnumericalintegrationofasix－dimensional  

integral・Ifeachdimensionofasix－dimensionalintegralisspeci鮎dwithNgridpoints，  

七heningeneralthedirectnumericalintegrationof七hesix－dimensionalintegralrequires  
N60ne－dimensionalnumericalintegrations・   

LettherandomvariablesX＝（Xl，X2，X3，X4）haveaquadrivariatenormaldistri－  

butionwithmeanVeCtOrPandposi七ive－de点mitecovariancematrix∑．Thisarticlealso  

addressestheevaluationofthetwo－SidedorthantprObability  

P（言古≦ズ豆≦餌戎；1≦豆≦4）  
（2）  

Wheresomeofthelimaybeequalto一∞andsomeoftheuimaybeequalto∞．With  

asuitablelineartranSformationoftherandomvariablesXanyprobabilityofthiskind  

Canbe8ⅩpreSSedasatwo－Sidedorthantprobabilityfbrrandomvariableswithamean  
P＝Oandwith∑equaltoacorrelationmatrixwithal1diagonalelementsequalto  
One・Itisshownhow（2）canbeevaluatednumerical1ywi七haone－dimensionalintegral  
calculation．  

References  

Miwa，T・，Hayter，A・J．，andKuriki，S．（2003），“TheevaluationofgeneralnoDCen七red  

Orthantprobabilities，”Jour7WlqftheRoyalStatisticalSociety，SeriesB，65，223－234．  
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In払rmations containedin record data  

筑波大・理工山本泰志  

筑波大・数学赤平呂文   

1 はじめに  

最近，独立に同卜一の連続型分布に従う確率変数から得られる記録値と記録時刻に含まれる情報量を  

調べることが盛んに行われている・また，記録値の予測問題についても論じられている（【Ar8N9軋  

rHiAkO2］）・本論では，連続型分布から得られた無作為標本に基づく記録値に含まれるFisher情報量  

について，［HoNO3］に基づいて述べた上で，指数分布を含む一般のガンマ分布の場合に適用する．ま  

た，記録値に含まれるKu11back－Leibler情報量についても論じる．  

2 定義   

確率変数芳の（ルベーグ測度に関する）確率密度関数（Ⅰ）．d．f．）を′（諾，〟）とする．ただしβ∈0  

とし，0を点1の開区間とする・また，ダ（ェ，β）をノ（諾，β）の累積分布関数（c．dエ）とする．このとき，  

01，02∈G＝こついて，f（・，02）に対するf（■，01）の識別をするために，Kullback－Leibler（K－L）情報量を  

∫（β1：β2）＝丘附）lo鵜雛  

によって定義する・次に，上位の記録時刻（upperrecordtime）7Ll，上位の記録値（upperrecord  

value）凡，lを  

れ‥＝1，コ㌦‥＝minO】j＞7㌦－1，ズJ＞ズ㌦い1）（m＝2，…，m），  

点m‥＝耳㌦（m＝1，‥・，m）   

と定義する．また，下位の記録時礼記録値も同様にして定義する．なお，本論では次の表記を用いる．  

（i）J㌫（m；β1，β2）：大きさmの無作為標本から得られた記録数をⅣれとし，上位の記録値属：＝   

（兄ぃ・‥牒丸）と上位の記録時刻r：＝笹，・‥，7≠乃）の組（R，r）のもつK－い青報量  

（ii）堵（花；∂1，β2）‥大きさmの無作為標本から得られた上位の記録値月のもつK－L情報量  

（iii）接（れ；♂1，β2）：大きされの無作為標本から得られた最後（最大）の記録値尺mのもつⅨ－L情報量  

また7下位の記録値（lowerrecordvalue）に関しても，同様の表記J孟T（n；01，02），IL（n；01，02），Ik（n；Ol，02）  

を用いる．  

3 記録データの情報量   

まず，芳1，…，∬mを互いに独立にいずれもp・d・f・∫（町町c．d・f．F（∬，β）をもつ分布に従う確率変  

数とする・このとき，最大の記録値月mは順序統計量を用いれば，月m＝m弧1≦i≦几方言＝：ズ（れ）とな  
るから，そのp．d．f．は，  

J月m（∬，即＝汀F（ご，β）れい‾1J（£，β）  

になる．第2節より，最大の記録値属mのもつK－L情報量は，   

伽β1，β2）＝エ〈log浩岩 
＋ト1）log宗認卜捏（瑚（町机血  

になり，下位の記録備についてはダを1－ダに変えればよい．また，（旦丁）のもつK－L情報量は  

Tl－】  

J‰（れ搬β2）＝∑  
i＝0  

エ（lo嬬莞 
刷堵譜〉〆帥）ノ糾匝  
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になり，接（・；軋∂2）を用いれば  

∫鉛町β1，∂2）＝言舶β1，∂。）  
i＝1  

になる・さらに児のもつK－L情報量は堵（m；β1，β2）＝ガ㌣十動1【log（AU（点）／βU（月））］になる．た  
だし，  

牢狂（lo概紳…（刷血，  
γ71  

AU（γ）＝COe翫ientorβγいminH 且⊥ 

m  

BU（r）＝COe用・Cientofsn，min口  
i＝1  1－ダ（ri，β1）β’ i＝1  1－ダ（rl，β2）占  

とする．下位の記録値については，埠，Aエ（γ，m）としてダを1－ダとおきかえたものを用いればよ  

い．後はシミュレーションによる数値計算を行う．  

4 例   

実際の適用例として，指数分布に関する記録データのもつK－L情報量について述べる．いま，  
ズ1，…，ズれをたがいに独立にいずれもp・d．f・〆い，β）＝鮎‾∂諾（£＞0）；＝0（諾≦0）をもつ指  
数分布Exp（1／β）に従う確率変数とする・ただし，β＞0とする・このとき，Å‥＝β2／β1とすれば，最  
大の記録償および最小の記録値のもつK－L情報量は，それぞれ  

（〉○  

∫紬）＝－log入小人）－聖＋入恒）∑坤人叫），∫紬）＝－log入小人）                                                                                                                       †も  
ん＝1  

となる．ただし，β（・，・）はベータ関数とする．次に，  

壱＝1 
∫抽入）＝言∫是…∫紬）＝云‡加入）  

ま＝1  

として記録値と記録時刻の組（属，T）のもつⅨ－L情報量が得られる．最後に，記録値RのもつK－L情  

報量は  

㌔1   ‥ごrlr㍉1  m  

（ト入）吉  
五＝1  宣＝1 

β㌢＝‾（log入）∑言‾（ト入）妄言妄言，壁＝‾（log入）∑ i 
＝1  

として，シミュレーションによりその情報量の値が得られる（下表参照）．  

0．01  0．02  0．05  0．1  0．2  0．5    2   5  10  20  50  100   

u  3．62  2，93  2．05  1．40  ．809  ．193  0  ．307  2．39  6．70  16．0  45．1  94，4   

5  17．3  13．9  9．47  6．34  3．53  ．777  0  1．00  6．74  17．4  39．6  107  221   

10  33．5  26．7  18．0  11．9  6．43  1．33  0  1．48  9．21  23．2  51，8  139  284   

50  154  121  78．1  48．8  24．3  4．11  0  2．86  15．4  37．2  81．5  216  440   

100  297  230  146  88．9  42．3  6．39  0  3．52  18．2  43．4  94．6  249  508  

表Exp（1／β）から得られた最大の記録値に対するJ品（乃；入）の値（有効数字3桁）   

参考文献   

［ArBN98］ArnOrd，B・C・，Balakrishnan，N・andNagaraja，H．N．（1998）．Records．Wiley，New  

York．  

［HiAkO2】Hida，E．andAkahira，M．（2002）．Ontheconstructionofpredictionintervals払rrecord  

Values．（InJapanese），Pr・OC．Sympos，，Res．1h＄t．Math．Sci．，Kyoto Uhiv．，1273，165鵬177．  

［HoNO3】Ho払1ann，G・andNagaraja，H．N．（2003）．Fisherinbrmationinrecorddata．Metrika  

57，177－193．  
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Ⅴ一統計畳の凸結合のスチューデント化に基づくエッジワース展開  

鹿児島大・理 大和元  

戸田光一郎  

都城高専  野町俊文  

九州大・経済 前圃宜彦   

1．序  

も責  

考える・㍍は以下のようにして与えられる：ブ＝1，…，鳥に対して，巾1，…，り；た）をrl＋…＋り＝鳥  
を満たす正整叡守1，…，りの対称な非負関数とする・坤1，…，り；鬼）の少なくとも1つは正であると  

する・j＝1，…，たに対して，d領）＝∑エ．．巾メ＝烏W（rl，…，巧；点）とおく・但し，∑エ．…＋。＝烏 は  

rl＋…＋り＝鳥を満たすすべての正亜致rl，りり上でとられる和を表す・ブ＝1，…，ゐに対して，  

鞘）（租…，り）を  

㌔（rl，・・・，り勅  g抽，…，車志∑ニ．‥．恒  …，∬J，…，巧）  
｝  

rメ  

∬1，‥・I∬1，  

rl  

により与えられるkernelとし，鞘）（町．・りり）に対応するU一統計丑を甜）とする．  
可rl，‥・，り；可の対称性より，鞘）（町‥・，り）は対称である▲また，あるjに対してd（た，j）＝0である  

とき，対応する甜）は0とする．このとき，統計慮㍍は  

鳥  

∑d（り）  

j＝1  

（；）卿  （1）  
㍍＝  

β（乃，鬼）  

により与えられる・但し，叫，鳥）＝∑長1d（緑）（；）である・j＝1，…，たに対して，可n，…，り；呵は  

の甜の篠批槻  

2．スチューデント化Y」統計量のエッジワース展開  

（1）により与えられたY－故計丑㍍のスチューデント他に対して，ジャックナイフ分散推定丑を用い  
る．即ち，何の分散推定量として  

It  

∂三＝（n－1）∑（曾）－㍍）3  

i＝1  

により与えられる裾を用いる．但し，浸りは，為を除いた大きさn－1の模本に基づく（1）により与  
えられるⅤ統計丑である．kernelg（∬1，…，∬鳥）が退化しない場合のジャックナイフ分散推定量死を  
用いたスチューデント化Y」統計丑㍍についてのn－1の項までのエッジワース展開を考える．   

d（ふ，呵＞0とする．このとき，  

（：）＝ト音＋0（妄），  （∴）＝告＋0（妄）  
d（鳥，鳥）  d（鳥，た－1）  

か（叫鳥）  か（托，よ）   

を讃たす定数ん（≧0）が存在する．kemelg（壬1，…，和）に対して，次のようにおく．  

¢。（訂1，…，∬。）＝gb（∬1，…，耳た）lズ1＝勘，…，ズ云＝耳。】（亡＝1，2，3）  

g（1）（‡1）＝¢直1トβ，  
C－1  

g（旬1，…，才。）＝両町・・・ふト∑ ∑ g（り（恥・・，叛ト♂（c＝2，恥  
ヒ11≦ilく・・・＜Ji≦ぢ  
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また，kernel頼－り（町・・・，恥1）に対して，次のようにおく・  

βた－1＝軸（鬼→）（弟，・■・，ズレ1），  

¢（ト1い（∬1）＝刷坤－り（弟，‥り耳た－1）lズ1＝∬1j，  

躍1）（∬1）＝¢町），1（£1）一軋1・  

ここで，  

J君 ＝ g【也（1）（ズ）‡2】， 打者＝（た－1）2利†β（2）（弟，ズ2））2】，  
2（良一1）才人  

軸（1）（利札1）凶】－2如若  レ ＝J宣＋  

とお卓，ん鬼を，g（1），β（2），g（3）を用いて表される粥放とする．さらに，  

3現ガ（ズ1）】 〃  
く＝g肌（弟）g（1）（芳1）】，  r＝  

おき  2ペ’   

とおき，α1，α2湖を，g（1），g（2），g（3），媒1）およぴ九十九を用いて表される関数とする・これらを用  
いることにより，  

獅（㍍－♂）＝票貯・嵩（一音＋告）＋射軒1）  

と表すことができる．但し，  

1  

打＝諸（掴）＋常）＋冨1≦哀れ舶紺言∑姉御）・  1≦‘く火‘≦れ  

α；㈲＝81恥蚤佃）  

であり，侮＝ん（軋1一札呵矧＝0（托㌶／2）・また，電（乃‾1）は，任意の定数e＞0に対して  
叫栂（n‾1）I≧cが1（lo印）‾1）＝0（n‾1）を満たす量である．  

命男1d（鳥，ふ）＞．αとし，1≦il≦…≦玩≦たに対してgb（ズ‘．，…，札）t2＜∞とする．  
軸（ズ1，弟，ズ云，…，端”9＜∞とし，ど＞0に対して朝夕（ズ1，弟，ズ2，…，ズ刷叫‘＜∞とする．この  
とき，   

軽舟－β）≦∬トタ（雷打・吉ト音＋告）≦瑚＝0（巧  
8up  

－00く蓼く∞   

が成り立つ．  

昭りこ対してMaesono  
スチューデント化Y」統  

命題2  

6）の結果を用い，テイラー展開を用いて展開への近似を行うことにより  
こ対するエッジワース展即が得られる．   

仲ご1㍉（㌦－♂）≦£ト榊）l＝0（和牛  811p  
－∞く芳＜00   

但し，   

軸）＝叫埴）志や1㌔＋明一覧）＋綽）去ト㌦＋（小貰）㌔  

＋ト5＋12告（v2功）－7墳（÷el＋e2）ト36（告）2〉・  

（定数や隕数の定義，および命題2の条件等椚削こついてはY瓦matoetal．（2003）を参照されたい・）  

参考文献  

［1］Maesono（1996），エ血卯れ地軸．∫∝リ26，No．2，189－207．  
【2】Tbda，Ⅹ・弧dYima七0，H．（2001），エ血卯乃ぶね血．∫鉱，31，Ⅳ0・2，225－237・  
【3］Yama七0，H・，恥da，K・，Nomachi，T．andMae80nO，Y．（2003），（toappear）・  
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U一統計量の凸結合のスチューデント化に基づく  

エッジワース展開（応用例）  

鹿児島大学・理 大和 元  

戸田光一郎  

都城高専  野町俊文  

九州大学・経済  前園宜彦   

1 序   

β（F）を分布ダの推定可能な母数とし、β（£1，‥・，∬ん）を次数た≧2の対称なカーネルとし、耳1，…，∬れ  

を分布Fからの任意標本とする。0（F）の推定量として、U一統計量の凸結合㌦はToda∴乱ndYamatO  

川により、提案されている：  

（1）   
㌦＝ 

義務捌（；）押  

十  
ただし、坤，た）＝∑‡＝1d（り）   であり、g（J）は、か－ネルgの凸結合によって与えられ  

る関数である。祀）は、カーネル恥に対応するU一統計量を表す。d（机）＝0ならば、対応する  

祀）＝0とする。   

2 Y一統計量のステユーデント化について   

推定可能な母数βのまわりでジャックナイフ分散推定量を用いたスチューデント化y一統計量の  

Edgeworth展開は次のようになる。  

［命題1］  

SuplP（∂ニ1～信（i㌔－β）≦∬卜現（瑚＝0（m“1） －00＜ごく∞  
（2）  

が成り立つ。ただし、  

（3）鱒掴＝坤）欄島（ul㌔＋均一警）埴）去ト㌦＋（…筈）ェ3  

＋ト12計u2功）－72計量el・e2）ト36（監）2）  

条件と記号、および次の述べる応用例の詳細については、Yamatoetal・［2］を参照されたい。   

3 応用例  
［例1】3次の中心積率（♂＝J（エー〃）3dF（£））を考える。〃はダの平均である。カーネルは、  

g（∬17ご2，ヱ3）＝昭＋か∬喜卜抽出払＋ご1戎十戒鵜＋勘崩＋印書）＋如溝  

となり、対応するy一統計量は、㍍＝d（3，3）陀2∑完1（弟一都3／（6叫m，3））である0ただし、又＝  

∑完1ち／mである。分布則ま密度関数を持ち、円こ従う確率変数ズについて、厨一旦27＜∞であ  

ると仮定する。（i）分布ダが原点0に関して対称である場合は、βのまわりのエッジワース展開と期  

待値のまわりのエッジワース展開は0（一n‾1）のオーダーで一致する。（ii）分布ダが原点0に関して対  
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称でない場合は、βのまわりのエッジワース展開と期待値のまわりのエッジワース展開との差は、机  

において異なる。ただし、Ⅴ一統計量，S一統計量，LB一統計量に対する〃たは次の通りである。  

‥  

－‥＝i 
・  

［例2］た≧3にたいして、カーネル  

g（諾1，∬2，‥・，諾た）＝∬1ご2‥▲諾ん   

を考える。このカーネルは、推定可能な母数β（ダ）＝㌦を与える。分布ダは、密度関数を持ち、  

〃（＞0）に関して対称であると仮定する。また円二従う確率変数ズについて、粧畔＜∞（た＝3，4）  

または呵ズI2頼＜∞（た≧5）であると仮定する。ニの場合、  

3（た－1）∨局2  ∧．＿  9（た－1）2γm2  
el＝0，e2＝（た－1）〃3ト4γ花茎，グ要＝〃2ゐ‾2汀乙2，叫＝U2＝  一－γ3＝‾ 

Jぶ 

9（2〃2m4－4〃2m…十（た－1）（2た－3）γれ∋）  6（〃2m4－6〝2汀も…十（た－1）（た－5）m塁）  
，■U5＝‾  

‘U4  

〃2－7乃…  〃2m…  

ーー・・＝三  

甲（m茎…2－〃3）㌦‾3  （V5一統計量）  

－た（た一1）（m…＋〃2－〝3）〝ト3（エβ一統計量）  

が得られる。1叛はβのまわりと期待値のまわりのエッジワース展開の差を与える。  

［例3］カーネル  

詭宥ご2，∬3）＝言†拍1＞射緑＋拍2＞勘十河＋拍3＞勘∵卜勘））  

を考える。ただし、J（A）は事象Aの定義関数である。このカーネルはNBU（NewBetterthanUsed）  

の性質を持つ度合いを計る尺度である推定可能な母数β（ダ）＝呵1－ダ（ズ1＋ズ2）］を与える。分布F  

が（i）一様分布打（0，1）である場合と、（ii）パラメータが1である指数分布e（1）である場合について、  

βのまわりのエッジワース展開を与えた。Ⅴ一統計量，S一統計量，LB一統計量に対する仰の値は次の通  

りである。  

仰＝ （i）町1）の場合：  （隼β一統計量）および抑＝（エβ一統計量）  

（ii） e（1）の場合：  
榊＝一 

（隼5一統計量）および侮＝一（エ月一統計量）   

次に次数が2のカーネルを考える。  

〔例4〕probabilityweightedmoment：C＝β1＝喜E［max（Xl，X2）】＝E［XF（X）］t＝対応するカー  

ネル  

由1，エ2）＝㌢皿（£1，∬2）＝芸刷ご1≧緑十埴1＜∬2）］                   1   
を考える。分布ダが一様分布打（0，1）であるとすると、β＝1／3，勒）（諾1）＝∬1／2，∂1＝1／4を得る。  

V一統計量，S一統計量，LB一統計量に対する損の値は次の通りである。  

擁＝一 （Ⅴぶ一統計量）および損ン（ムβ一統計量）  

参考文献   

［l］Tbda，K・andYamato，H・：JJ呼anStatist・Soc・31，No・2，225－237（2001）  

t2］Yamato，H・，Toda，K・，Nomachi，T・andMaesono，Y・（投稿中）  
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ロジットモデルによる倒産確率の推定  

慶応義塾大学・理工 川戸健司  

1．序   

倒産確率の推定は、企業の安全性を見るうえで非常に重要な指標であるため、正確なモデ  

ルを作ることは社会的にとても有用であると考えられ、今まで多くの研究者がこれを研究  

してきた。今回扱う「財務諸表データを用いた倒産確率の推定」という方法は、その中で  

も最も古くから研究されている分野である。   

この推定方法の概略は，次のようである。  

（i）財務諸表の数値から、倒産・非倒産を判別できる指標を見つける。  

（立）その指標を変量としたモデルを作る。  

（揖）得られたモデルに調査したい企業のデータを入力することにより、その企業の  

倒産確率を推定する。   

ところが、これまでに世の中に出ている財務諸表データを用いた倒産確率の推定に関す  

る結果を調べてみると、データ解析の基礎知識をきちんともっているならば、まずあり得  

ないことをして結論を出しているものが相当数に上ることがわかった。一番の大きな問題  

は、単純な線形モデルを使って倒産確率のモデル式を作っていることである（Excelの統  

計パッケージの影響か）。線形モデルでは、当然のことながら被説明変量（予測値）の値域  

が［0、1］区間に収まる保証はない。線形モデルを使って結論を出している場合、モデル  

式にもとづく確率の算出結果が0未満または1を超えた場合、その値を強引に0または1  

とおいている。これでは、意味のある結果にはならない。  

世の現実を見ると、一般に，データ解析のイロハを無視した解析がまかり通っていること  

に気がつく。このシンポジウムのテーマは「データ解析のための統計科学理論」であるの  

で、特に新味のない統計理論であっても、まっとうな統計理論をデニグ哩てきち  

んと使ったならばどのような結果が得られるかを、ロジットモデルによる倒産確率の推定  

を例にして報告する。  

2．実データを使った倒産確率の推定  

本報告では，日経NEEDSにある1部上場企業を対象に解析を行った結果を紹介する．   

まず、説明変量選択倒産企業すべてについて倒産要因を調べると、ほぼ次の7種類に整理  

できることがわかった。（）内は、その要因が強く反映される財務諸表の項目である。  

a．売上の減少（売上、経常利益）  
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b．関係会社の倒産による損央（貸倒れ損失）  

c．投資などの失敗による損失（資産処分損，長・短期借入金）  

d．事件や天災による損失（特別損失）  

e．制度の変化による損失（なし）  

f．債務超過（負債、総資産）  

g．資金調達の困難（流動資産、流動負債）  

a～gに出てきた財務指標の各項目を、次の指標に置き換えてモデルに取り込む。  

モデルに取り込む際の変換式  

（直前期売上－2期前売上）／資本金  

（直前期経常利益－2期前経常利益）／資本金  

直前期売上／資本金  

直前期経常利益／資本金  

負債合計／総資産  

直前期特別損失／資本金  

直前期資産処分損／資本金  

流動資産／流動負債  

売上の増減  

経常利益の増減  

売上  

経常利益  

負債比率  

特別損央  

資産処分損  

流動比率  

資本金や総資産で割っているのは、企業規模の大小によらない指標とするためである。   

実データによって箱形図を描いてこれらの指標の分布を観察した結果、経常利益、負債比  

率、特別損失、流動比率の4つが、説明変量として適切であると判断できた。まず、これ  

ら4指標すべてを用いたロジットモデルを組み、その後説明変量の有意性を見てなるべく  

簡潔なモデルにした結果、倒産確率を推定するモデル式として、最終的に次のものが得ら  

れた。  

logit（〝）＝－13．766－3．3166・経常利益＋16．928・負債比率  

3．結果の検証   

試みに、使用したデータをこのモデル式に当てはめ、倒産確率を算出した。確率0．5を  

境界として、倒産企業の中で倒産確率 ＞0．5 となったもの、非倒産企業の中で倒産確率  

＜0．5 となったものの企業数を調べたところ、次のようになった。  

倒産企業  28／32（87．5％） 非倒産企業 60／64（93．75％）  

ここで、倒産企業の中で倒産確率が0．5未満（倒産の可能性は5割以未満）となってしま  

った企業の倒産要因について調べてみると、財務諸表上に表れない原因で倒産していたか、  

もしくは財務諸表そのものに虚偽があった企業であった。  
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リスク細分型保険の純保険料推定のためのロバスト回帰分析  

三重大学  工  竹内一郎  

束京工業大学 数理・計算科学 金森敬文  

1 はじめに   

損害保険各社は，1998年の規制媛和以来，顧客のリスクファクターを細分化して保険料を設定する「リ  

スク細分型保険」の販売を始めている．リスク細分型保険における純保険料推定は，リスクファクターを  

説明変数ズ，支払われる保険金額を被説明変数yとし，条件付平均現yげ］を推定する回帰分析として  

次のように定式化される：  

y＝〃（∬）＋亡（∬），呵∬］＝0・  
（1）  

この回帰分析の特徴は，誤差項亡（ズ）が非対称で不均一（ズに依存）となることである・非対称／不均一  

な誤差項のもとで条件付平均を推定したい場合には，従来のロバスト回鳳変数変換などを利用するとバ  

イアスが生じる．本報告では，分位点回帰【1】を利用し，誤差項が上記のような性質を持つ場合に適用可  

能なロバスト回帰推定量を提案する【2，3】．不均一な誤差項のモデルとして，（1）均一分散モデル，（2）位  

置尺度モデル，（3）一般化位置尺度モデルを考察し，それぞれのモデルにおけるロバスト推定量を構築す  

る．提案する推定量を自動車保険データ解析へ適用し，その有効性を示す．  

2 従来の口′くスト回帰，変数変換法に関して  

非対称／不均一な誤差項のもとでの回帰分析は多くの応用問題に現れる・これらの目的が条件付平均  

現y聞の推定でなければ，yを対数変換して印ogyげ】を求めたり，ロバスト回帰によって中央値な  

どを求めたりすることができ，はずれ値の影響を受けない回帰分析が可能となる．保険料推定問題の特徴  

は，誤差項が非対称／不均一で，かつ，条件付平均現ylズ】の推定が必要となることである・   

純保険料推定では，無事故や軽事故に対する保険金に比べて大事故に対する保険金が非常に大きな億  
（はずれ値）をとるため，最小二乗推定量などのロバストでない推定量を用いるとばらつきが大きくなる・  

ロバスト推定量を用いることによりはずれ億の影響を軽減することができる．しかし，誤差項の分布が非  

対称なときにはこれらは条件付平均現yげ】に対して大きなバイアスを生じてしまう・  

誤差項の分布が非対称／不均一な場合，被説明変数yにBox－Cox変換等の種々の変数変換を適用する  

ことが有効である．変換後のデータが対称／均一に分布するなどの望ましい統計的性質を持てば，標準的  

なデータ解析技術を利用してよい推定量を構築できる．しかし，条件付平均呵ylズ〕を推定する問題で  

は，ロバスト統計を用いた場合と同様に変換バイアス（取ans払rmationBia5）【4】と呼ばれるバイアスを  

生じてしまう．  

3 分位点回帰を用いたロバスト回帰   

準備として条件何分位点を定義する．確率密度関数p（ズ，y）のズ＝諾に封ナる条件付曾∈（0，1）分  
位点ム匝）は，キ1ズ（ム酬諾）＝曾となるようなム匝）として定義される・ここで，キ直l霊）は条件付  
分布ア（ylズ＝諾）の累積分布関数である・条件付分位点を推定するさまざまな推定量が提案されてい  

る【1】．これらは中央値の一致推定量であるム1回帰推定量の拡張であり，yのはずれ億に対してロバス  
トである．  
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【均一分散モデ呵：まず，（1）において，誤差項e（ズ）が∬に依存しない場合を考える・この場合，条件付  

曾分位点ム（霊）と条件付平均〝（諾）の関係は，すべての諾において，次のように表される：  

〝（㌶）＝ふ（可一県‾1（れ  

ここで，即まピの累積分布関数である．これを利用すると，なんらかのヴ分位点回帰推定量克を用いて  

条件付平均関数〃（諾）の「部分的にロバストな」推定量を次のように構築できる：  

β（諾）H。m。＝ム（諾）＋∂曾，  （2）  

ここで，ちは町1（曾）の最小二乗推定値である・伽。m。のうち，関数の「形状」を特徴づける大部分のパ  

ラメータは分位点回帰によってロバストに推定され，関数の「位置」を特徴づけるひとつのパラメータ  

∂甘のみがロバストでない算術平均（最小二乗法）により推定される．   

【位置尺度モデル】：次に条件付分布の位置だけでなく尺度もズに依存するような回帰モデルを考える．  

これは（1）における誤差項が亡（∬）＝げ（ズ）・eと表現される場合である．このとき，簡単な計算により，  

すべての∬に対し，条件付ヴ分位点ム（諾）と条件付平均〃（諾）の間には  

ム（霊）＝〝（諾）＋J（諾）町1（ヴ）  （3）  

という関係が成り立つ・異なる吼h曾2∈（0，1）に対して（3）を用い，これを〃（∬），J（諾）に関する二次の連  

立方程式とみなすと，条件付平均〃（諾）は二つの条件付分位点ん（£）とム2（諾）の線形和（ただし，係数の  

和は1）として表すことができる．これを利用すると，次のような推定量を考えることができる：  

｛〈∧人             丸sM（諾）＝βん（諾）＋（1－β）ム2（諾）・  （4）  

ここで，βは最小二乗推定量で推定される．（2）と同様に，丸sMの大部分のパラメータがyのはずれ億  
に対してロバストな分位点回帰により推定される．   

卜晰ヒ位置尺度モデル】‥位置尺度モデルにおいてⅣ≧3個以上の分位点回帰を利用することにより，次  

のような推定量を構築することができる：  

触sM（諾）＝∑た1免去れ（諾），∑慧1β乃＝1．  

ここで，ん，…，んは分位点回帰により，β1，．．．，‰は最小二乗推定量により推定される．  

4 自動車保険データ解析   

上述の推定量を北米の自動車保険データ解析に適用した．データ数100000個それぞれにおける5個リ  

スクファクターから支払い保険金の期待値を推定する間置である．ブートストラップを用いた分析によ  

り，このデータが位置尺度モデルにより近似できることがわかった．また，推定量（4）は，条件付平均の  

推定量として，従来のものよりも（平均二乗誤差の意味で）良いことが示された．  

参考文献  

【1】R・KoenkerandG・BassettJr・Regressionquantiles．Economeirica，46（1）‥33－50，1978．  

（2］I・Takeuchi，Y・Bengi0，andT・KanamOri・Robustregressionwithasymme七richeavy－tailnoisedistributions．   
〃飽和JCo叩p視ね如几，14（10）：2469－2496，2002．  

【3］T・ⅩanチmOriandI・Takeuchi・Robus七estima七ionofcondi七ionalmeanbythelinearcombinationofquantile   

regresslOnS・TeclmicalReportB－394，1bkyoIns七ituteof恥clm0logy，Dep七．ofMath．andComp．Science，  

2003．  

【4】J・NeymanandE・L・Scott・Correc七ionforbiasintroducedbyatrans払rmationofvariables．Ann．Maih．   

∫ねま．，31：643－655，1960．  
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U‡1biased Es七irnation ofFunc七ionals  
lmder Random Censorship  

北海道大学・経済 鈴川晶夫   

1 はじめに  

打切りデータに基づく推定問題について考える．†l個の個体の生存時間を表す正値確率変数ズ1，…，耳γ～  

が互いに独立で，未知（7）分布ダ（生存関数斤＝1－ダ）に従うとする．個体ノに対して，†1を打切りまでの  

時間を表す正値確率変数とする．ランダム右側打切りデいタにおいては，ズい℃、ノ＝1，…7？′は直接観測  

されず，  

（Zl，∂よ）＝（111in（ズ壬，y），J（∬i≦㍍）），豆＝1，．，・‖  

が観測される．ただし，J（A）を集合Aの定義関数とする．   

打切り時間的，…，㍑は互いに独立に未知の分布C（生存関数e＝トG）に従い，∬1，‥．，∬丁いn，…，y～一  

は互いに独立であることを仮定する．   

本報告では，既知のダー可測関数やに対して，．J’針膵の推定問題を考える．  

2 Kaplan－Meier積分とその表現   

軋をFCこ対するKaplall－Meier（1958）推定量（KM推定量）とする・IやdFの自然な推定量である  

JI甲d凡はKaplatトMeier積分（KM積分）とよばれる・   

ガをZl＝rnin（ズい†：）の分布関数とし，T＝iIlriz；ガ（z）＝1）とおく・St11もealldWang（1993）は，  

ノーやd凡が．／ごや抑の強一致推定量であることを示した・また，、J■ダd凡の分布収束は，Gill（1983），S（・hi（：k  

etal．（1988），Y血g（1994），Stu七e（1995）によって調べられた．   

打ち切り時間分布のKM推定量を用いてKM積分を表現することができる．すなわち，Gnを打ち切り  

時間分布Gに対するKM推定量とするとき，KM積分f¢dFLを  

／刷ニ7ムー1妄  

と表現することができる．CのKM推定量であるG托は，ほとんどの統計ソフトで計算できることから，ニ  

の表現を用いることによって，KM積分ノー少d凡を容易に計算できる   

KM積分はJ；pdFO）推定量としてバイアスをもち（Mauro1985；Zhou1988；Stute1994），Pが有界  
でない場合にはそのバイアスは深刻であることが指摘されている（Stute1994）．KM積分に対する上の表  

現式は，Cが既知である場合におけるJJ¢dFの不偏推定量を示唆する・Gが既知のとき，  

ふγも（G）＝m－1拾  

とおくと，g肋（C）は∬やdダの不偏推定量である・KM積分ノダd和ま，乱れ（G几）（Cれの差込）に他なら  
ない・この差込によって，バイアスが生じる・しかし，不偏推定量ふ，1（G）は，漸近的にKM積分goれ（Cm）  

よりも大きな分散をもつ．   

3 不偏推定量  

打ち切り時間分布Gが既知の場合において，∂＝∬針甜の不偏推定について考える・次の推定量を考  

える．  
γ1  

緑恥卯）＝㍑‾1∑†∂雄1（為）＋（1－∂五）抑（g豆））  

乞＝1  
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ただし，関数甲1と甲0はダに依存しない．しかし，これらは既知のGに依存してもよい．   

これらの関数を，pl（z）＝甲（z）／∂乃（z－），や0（z）≡0のように選んだ場合には，βγ1（pl，卯）はKM積分  
Jpd軋に叫致する・  

推定量転炉l，卯）が釣こよらずβ＝∬ダ甜の不偏推定量であるための必要十分条件は，関数plと削  
が次の条件を満たすことである．  

＝－   

上  
e（z－）甲1（z）＋   卯（封）dG（封）＝や（z）brany O＜ヱ≦T   

卯（封）d（抽）＝0 汀 ノ昭＝T   
∴Tt：ご  

これらの条件を満たす関数ダ1とpoを求めることにより，不偏推定量  

…）＝乃－1妄（∂器十（ト蝋Ziト 上Z土【掛c（〟） 

が導出される．ただし，【0，可上の関数7は次の条件を満たす・  

〉  

上之‾豊dG（y）く∞hranyO＜z≦T  

7（TG，）（C（巧）－C（和一））＝Oif Tc＝T   

不偏推定量こ㌦（7；C）の分散は次で与えられる．  

2  

甜廿ト（上丁や（榊）〉  
（－≦・ぜ  

C（ご）  上丁  
乃×Var【彷乙（7；C）］＝  

＋上丁  
〈上丁榊叩〉dG（ご）  斤（ご）‡7（可）2dC（ご）  

また，この分散を最小化するという意味での最適な7は，  

上T  

7。p直）＝岬（可）－1   や（畑膵（り  

により与えられる・最適な不偏推定量軋（7。pt；G）は，KM積分と漸近的に同等である．  

参考文献  

〔1】Gill，R・D．（1983）．LargesamPlebehavioroftheproductlimitestimatoronthewholeline．Arm，  

gねf由ま．11，49－58．  

【2］Kaplan，E・L・andMeier，P．（1958）．Non－parametricestimation丘omincompleteobservations．］．  

Amer．gね如f．AββOC．，53，457－481．  

［3］Mauro，D・（1985）・AcombinatoricapproachtotheKaplan－Meierestimator．Arm．Statist．13，  

142－149．  

【4］Schick，A．，Susarla，V．andKoul，H．（1988）．EfBcientestimationoffunctionalswithcensoreddata．  

∫ねまゎ土．αれdβecねわmβ6，349－360．  

【5〕Stute，W．（1994）．ThebiasofKaplaIトMeierintegrals．Scand．］．Statist，21，475－484．  

【6】Stute，W・（1995）・ThecentrallimittheoremunderrandomceIISOrShip．Arm．Statist．23，422－439．  

E7］Stute，W・andWang，J・L・（1993）・Thestronglawunderrandomcensorship．Ann．Statist．21，  

159ト1607．  

【8】Yang，S・（1994）1Acentral1imittheoremforfunctionalsoftheKaplan－Meierestimator．Staiist．  

Pm占α占・エe批れぎ21，337－345．  

【9］Zhou，M・（1988）．Two－SidedbiasboundoftheKaplan－Meierestimator．Probab．TheoryRel．Fields  

79，165－173．  
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多項母集団の一様性検定統計量における近似について  

帯広畜産大学・畜産 種市信裕  

北海道教育大学釧路校・教育 関谷祐里  

1 多項母集団の一様性検定   

表1のβ×γ分割表において、各列の和が固定されているγ個のβ項分布からなる稽多項分布モ  

デルを考える。すなわち、  

（芳1j，…，芳βJ）′～Multβ（mJ；plj，‥・，拘），（ブ＝1，…，γ）  

とする。ここで、∑迄1苦り＝γ畑（ブ＝1，…，才一），0＜勒＜1，（宜＝1，…，β；J＝1，…，γ），  

∑誌1pij＝1，（jニ1，…，r）である。このとき、一様性の帰無仮説  

ガ0：凱1＝pj2＝ ＝pか≡飢，（宜＝1，…，β）   

を検定するためのパワーダイバいジエンス統計量は、  

J一  

月α＝2∑れノα（p；，智＊）  
Jニ1  

によって与えられている（ReadandCressie【2，pp・23－24】）。ここで、  

璃鴎〈（告ト1〉 脚－1）  α（α＋1）1  
1  

琉hg  
塊  

q；  ）  

（α＝0）  

（  
Jα（pニ，ヴ＊）＝  

宜＝1  

■ 

1J一－ご・  

宣＝1  

（α＝＝∴【1），  
lo墟）   

鴫＝ズ盲J／れj，曾；＝方言ノm，方言・＝∑；＝1肯かm＝∑；＝1γりである。パワー ダイバージエンス統計量  

月αの族は、対数尤度比統計量（脚）やカイ2乗統計量（ガ）を含んでいる。また、月号は、多項分  

布の適合度検定統計量に対してCressieandRead〔1jとReadandCressie［2】により推奨された統  

計量に対応する。もし、  

mj／m→り（0＜り＜1）breachj，aSl托→∞  

表1：rXβ分割表   

母集団  r  計   

CategOry   

Al  Xll ズ1r  

Aβ  芳β1 ズβr   

計   れ1  †もr  γも   
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を仮定するならば、肝は穐のもとでαの値によらず漸近的に自由度（γ－1）（β－1）のカイニ乗分  
布に従うことが知られている。この漸近分布を用いて、通常検定のためにPr（月α≦ご1仇）た▲40（諾）  

ただし、  

Ao（‡）＝Pr（私刑叫≦£）  

という近似を用いる。ここでかま自由度Jのカイニ乗分布に従う確率変数とする0  

2 カイニ乗近似の改良   

本報告においては、A。（∬）で与えられるカイニ乗近似の改良のために以下の2種類の検定統計量  

月αの分布の近似を提案する。  

（1）連続分布を仮定した多変量エッジワース展開による近似。つまり、Pr（属α≦諾l鞠）母⊥41（諾）た  

だし、  

Al（岬ー鍾榊≦中表料軸榊＋2j≦ご）  

という形での近似。  

（2）鞠のもとでの月α＝Ⅳα＋Op（托‾3／2）なる展開式Ⅳαを考え、（Ⅳα－7α）／ノ訂の期待値と分   

散がそれぞれx宇山）（両） の期待値と分散である（γ－1）（β－1），2（γ－1）（β－1）と0（炉1）まで   

一致するように％と∂αを求め、これらを用いてPr（月α≦ごI月も）＃A2（諾）ただし、  

とする近似。  

A2（車Pr〈xぞ棚卜1）≦諾）  

3 数値実験による近似の比較   

本報告においては、積多項モデルから直接計算をおこなうことによって得られる検定統計量月αの  

正確な確率を用いた数値実験により、カイニ乗近似Ao（∬）、連続分布を仮定したエッジワース展開に  

よる近似Al（∬）およびモーメント修正による近似A2（∬）の性能の比較をおこなう。  

参考文献  

【1】Cressie，N・andRead，T■R・C∴Multinomialgoodness－Of－fittests，］．R．Statis七．Soc．，B，46   

（1984），440－464．   

【2】Read，T・R・C・andCressie，N・A・C・：Goo血ess－0鼻Btst＆tis七ics血rdiscre七e皿ultivariatedata，   

（1988），Springer．  
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AsymptoticExpansionbrDistributions  
OfTbstStatisticsforProfileAnalysis  

inEllipticalPopulations  

東京理科大学・理学研究科  三浦 徳仁  

東京理科大学・理学部  瀬尾  隆   

1．はじめに  

多変量分布の平均ベクトルに対するプロフィール分析で用いられる検定統計量   

の帰無分布について考察する．二標本問題において，プロフィール分析とは，（i）   

各プロフィールが平行かどうか，（ii）各プロフィールが平行であるとき，さらに一∽一   

致しているかどうか，（iii）各プロフィールが一致しているとき，さらに水平であ   

るかどうか，等の検定を行う分析（RencIler（1995）参照）である．本報告ではプロ   

フィール分析の前に行う，一標本問題における平均ベクトルの成分に対する同等   

性検定（ガ0：C〃＝0）における検定統計量  

ギ≡Ⅳ（C雷）′（C5－C′）‾1（C雷）フ   

および二標本問題における平行プロフィールの検定（仇：C〃（1）＝C〃（2））におけ  

る検定統計量  

雛（雷（l）一恥′c′ ［（去＋去）cち叶1c（雷（1，一宮（2，）   
の帰無分布について考察する．   

母集団分布として正規分布を仮定した場合，二つの検定統計量ギ，花はダ分   

布によりパーセント点が表現されるが，楕円母集団のもとでは－一般にそうではな   

い．本報告では楕円母集団のもとでのギ，花の漸近展開を考えることにより，非   

正規性の影響を調べる．ここに雷は標本平均ベクトル，βは標本分散共分散行列，   

ズ（ノ）は第J母集団からの標本平均ベクトル（J＝1，2），量はプールされた標本分   

散共分散行列である．Cは，ランクがp－1でC（11…1）′＝0，CC′＝ち…1を満   

たす（p－1）×p行列である．  

2．楕円分布   

pxlの確率ベクトルズが次の形の密度関数をもつとき，ズはp変量楕円分布   

に従うという．（Muirhead（1982）参照）．  

cp匿「書棚訂－〃）′∑－1（諾－〃鉦 ちは正定数，九はある非負関数．   

また特性関数は  

¢拝）＝eX紳士小）頼′烏），¢はある関数・   

このとき，ズの平均ベクトルは〃，分散共分散行列は－2¢′（0）Aで与えられる．  
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3．楕円母集団のもとでの漸近展開   

㌍，花の構造から，一般性を失うことなく，母集団の分散共分散行列は単位行   

列としてよく，雷，Ⅳ＝（Ⅳ－1）／〃β＋（雷－〝）（雷一両′，雷（j），町J）＝（叫－  

1）／叫軸）＋（雷（j）－〃（j））（雷（j）～〃（j））′に対し，  

二
三
－
∵
‥
「
 
 
 

＋
 
 
＋
 
 
 

卯
 
 
r
J
p
 
 
 

ニ
 
 

ニ
 
 

g（j）＝〝（ゴ）＋  

Z（  町ゴ）＝ち＋  

（j＝1，2）とおき，摂動展開することによって，帰無仮説のもとでのギ，㌍1の分  

布の漸近展開を求め，次の定理を得る．  

【定理1】ギの分布は   

Pr伸2）＝唯1≦ま2）＋抱瑚恥1≦町軒）  
と漸近展開され，上側100α％点吉子（α）は  

納＝私（α）＋孟xいα）（わ両4私（α））・0（炉）  

で与えられる．  

【定理2】花の分布は   

P再現≦ゼ）＝唯1≦f2）＋瑚＋2j－1≦町軒）  

と漸近展開され，上側100α％点ま…1（α）は  

紬〈do一書x2（α）〉＋0（呵  
ま…1（α）＝X芸－1（α卜  

で与えられる．  

4Ⅳ（p－1）  

これらの定理における係数等，詳細は省略する．  

最後に，上で求めた検定統計量の漸近展開の結果とシミュレーションの結果を   

比較し，近似の精度を調べる．   

参考文献  

【1】Muirhead，R．J．，AspectsqfMultivariaieStatisticalTheory．JohnWileyandSons，  

1982．   

［2〕Rencher，A．C．，MethodsqfMultivariateAnalysis．JohnWileyandSons，1995．  
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繰り返し測定データにおける多重比較について  

九州大学・数理学研究院 百武 弘登  

1．はじめに   

ん個の母集団があり、賃削母集団からの観測値を裾ニ（拙，・，〟叩）′い＝1，‥・，れγニ  

1，‥、叛）とする0ただし、軌は乳母集団のγ番目の個体の時由Jでの観測値である。こ  

のとき、〟ソりに対して、  

肌丁・，ノ＝J伸ノこβ′）＋ど什㌦  （1）  

と仮定する。ただし、ノ●は非線形の既知関数、ど汀、Jは誤差、β↓＝（β山，／ゴ呵）′は未知パ  

ラメータで、q≦pとする。また、差＝（仙；βェ），‥t，ノー（まp；β一。））′とおくと、‰＝∫′＋亡甘  

と表せる。ただし、どげ＝（どげ、1，‥・，㌦，p）′であり、β匡t7・］＝0，V叫ど豆j＝ガ、そして、  

glT・は独立と仮定する。このとき、パラメー タβlの非線形関数凱＝タ帆）に関して比較を  

行うための同時信頼区間の構成をする。たとえば、giとしては薬物動態モデル（Davidian  

andGil血とも11（1995）参照）ノ廿β′）＝／プ11／r・▼舶の／に関する最大値′′ブ‘1恒′′ブ豆2）を考えること  

がある。   

2．対比較   

β．′のOLSEを且とし、V・′ニ∑T・（肌T．－Jノ）（凱T，－ヂ．ム）′とする。ただし、J′＝リー（／1潮），…，  

j’（［p：PE．））／である。SeberandWild（1989）のように、テーラー展開により、  

∫乙＝封且）記J什吼）十勲’り（武一β1）  

占l＝タ（且）記タ（β豆）＋鉦凧－β．乙）  

と近似できる。ただし、軒）＝（好ん／∂β：），9：．＝（∂乱作槻1，，軸エ／鍋。）である。こ  
こで、e′γが正規分布叫（0，∑）に従うとすれば、描）＋9庸一βソ．）は近似的に〃（0，  
9：、（ダft）甘■り）‾早ノ）′∑ダ！り（中里輿）‾l針／7小こ従うし、VニVrト‥十V七は近似的に  
ウイシヤート分布勒（ガ，小こ従う。ただし、′ノ＝71′1十‥け卜㍑た－Åニである。つまり、ぶ＝レル  

は∑の推定量として考えられる。これらの近似より、ペアごとの比較に対する同時信頼区  

間は  

α；鮎℃／町＋α；′5α・ム′／町ノー0γ・α∠J・よ≠ブ′  （2）  仇一針∈仇一丸士q  

により近似できる。ただし、αl＝軒座隼押）－1凱であり、、乃ヴはスチューデント化範  

囲分布の両側批点である。  
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3．コントロールとの比較   

裾＝（的T・．1，、肋叩）′い・＝1、・・・，ナノ・0）をコントロール母集団からの観測値とする。この  

とき、〟直＝1，・‥，呵と仙の比較に対して、仇一伽の同時信頼区間は、前節の近似を用  

いると  

．ヴー′一助∈仇一由士d  α；▲ワα・ム／7＝αら∫α0ハり一07・／＝1，…，ん  
（3）  

で与えられる。ただし、dはダネットの同時信頼区間に対するα点である。   

分布の自由度を1ノとしたとき、Hyakutake（2003）の（2）に対するシミュレーションにより、  

被覆確率が設定した値より大きく傾向がある。そこで（3）に対する自由度を  

1さ  （桝メ＋榊。）2  
云．」て・   

・1ニl  

（4）  
（榊l）2＋（榊0）2十2（榊0）2   

により近似する。   

近似の精度をシミュレーションにより検証をおこなった。モデルとしては薬物動態モデル  

川；且）＝βil£e城£  
（5）  

を用い、（5）のまに関する最大値β一よ＝βile‾1／仇2の同時信頼区間を5000組構成した。パラ  

メータの設定はTablelで与えている。シミュレーションの結果はTable2である。これ  

より、（4）の自由度の近似が良好であることがわかる。ロジスティックモデルにおける変曲  

点の比較についてもシミュレーションを行ったが、似たような結果となった。  

T孔blel．パラメータ  Table2．シミュレーション結果  

ん＝2   ん・＝3  

㍑       ∑1   ∑2   ∑1   ∑2   

5  ．9508 ．9512  ．9604 ．9508  

（．9556）（．9550）  （・9640）（．9542）   

8  ．9520 ．9500  ．9502 ．9506  

（・9540）（．9508）  （．9520）（．9530）   

12  ．9514 ．9516  ．9544 ．9506  

（一9534）（．9522）  （．9550）（．9524）   

Populatioll  0  1  2  3   

鮎   0．8 0．9 1．0 0．8   

′碗2   0．6 0．5 0．4 0．4  

参考文献  

DavidiarlandGiltinan：NonlinearModelsforRepeatedMeasurelnentDat臥ChapITlan＆  
Hall／CRC（1995）．  

Hyakutake‥Biom・J・，45，772－780（2003），  

SeberandWild：NonlinearRegression，Wiley．（1989）  
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あう穂の楕円卦泉厘での命布ヒ芙々敢碑lの礫良lこつ、－て  

庵七大埠・絶卑）、－嵐  

0鼻 息止B竹 坤几岨′‰山九m神助牧草の朋て・・ノイ柑嵩l  

′ノ ノ 

∴て久・子  

と叶怠して、しさ場合無敵ク扱帆てI13。  

Xモし込卜込いょn〕加太n（け＝≦n， の同咋應度衝動久・′  

γ1  ＼ハl‾〆紳冊ス′）り∧1へ％∂〔エまノ蝕）                                               L－ヱl  （り  

し患風土吼∋と●育ま．庫執竜ては′  

（り 席拝しC）のもとて1の和衷叡の命帝  

（ユ） 正史組鬼瓦のもとでq失骨敷布利の し楓性ヒ蘭す3尤艮杜絶草の冷  

やモ骨組取長か十鋸如くノ舟骨凍取乱うの篠本敵久l・類  

絶は如く隠萱、牒倉lてrl－ての都塵風和  

も写ゝま．  

1．ニ祁j丸わ周布  

Xm川かしC）と簿っとて5 月ニ4′フ0．之ニ六月入′  

肛）は鹿賀な蚤射て揮向裾丁絶とち畠・  

このと皇ノZ勿軒轄應凍蘭敏Jこつ、、て2っの息乳と妄∑3，諷倶」品川軒  

の意味て1の解向取ノ乞♂偉大風布凰の々布向取／五男の朗ノ命布向奴  

等乙与と五、榊⊥ぱ．Z の厚東南街の？鰍取是幕、ま沖1’㌢L）軋ら・  

Ⅷ主軸n  
旦艶  津佃）至∑                     、JつI 曾根をりで ‡■こ‾ミニ   

t  
ノ   

に〔号）抑取囲≠  良二も 鼠！寺   C“tムノ  
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巾再訂掌）  Pl乙＜釦＝  
l記＼冤  

ト（聖㌢）い1％刷呪  

（引く Cぃが）q〔ハ‾l免）  
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前b世l■寺〔聖㌢）圧   

G〔L）   

ユトふ－uふ或c疋モ  

X仰の廃寮風教久l・川へ％3（もハー′〔腑）u－Mりの埼尼、ミZニス八ム  
舟やし「、lても同格のズ森吉行、し観≠人の結泉と終ら  

〕t払山城局彗   

メモLX、′‰′－・・ノ‰〕抑れ X（㌧佃し小江ユ′‥′髄。何醸尽向取払  

旦   下川汗¶序言（虹t折Xり しこI  

ニ ㌫読㌫．た一三ご．．？‡とミ■ノま㍊㌫ご言き凡、しす∂ヒ含／  
斗官有徹御の等値植．   

も佃♂正鮒東恥貴命取瑚の写像卜向う主税軋規準あ‰抽鞠  

「、息罷「－も∂ニと町訓車i（迅今年の場舟こ足柄上せき．。所ヒきノ捕の  

教員け顆－こ大童、l丸・．奇束昏裸座敷ぼ鹿島うぇとユゝし肯巧の市布。三帆  
風向乙与主3．  

亨′亨阜束  

［l〕採れSリ了咄日通・Anみ！一三．身5′呵一吟D〔ユ0。2）  

凹 N笥′Vく叶ノCbM仙n・封抽・一瓶ッ、hdh・ノ閏′午？′卜4才う（ユ00〕  
U〕N9′V1日ソ義山」≠適・恥み－・レ銅′十0（ト引午（加0り  
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