
（12）「統計的推定方式に関する理論とその応用」に関する研究報告  

布能英一郎（関東学院大学経済学部）：Worcester，slog－1inearmodelforthreer  

dimensionalcontingencytable  

西山貴弘，岩原香織（東京理科大・院・理），瀬尾 隆（東京理科大・理）：  

OntheconservativemultivariateTukey－Kramertypeproceduresformultiple  

COmparisonsamongmeanvectors  

小泉和之，囲本征史（東京理科大・院・理），瀬尾 隆（東京理科大・理）：  

Simultaneousconfidenceintervalsforrrrultiplecomparisonsintheintraclass  

COrrelationmodelwithmissingdata  

玉置健一郎（早稲田大学大学院理工学研究科）：SecondOrderAsymptotic  

PropertiesofaClassofTestStatisticsundertheExistenceofNuisancePa－  

rameters  

田畑排治（東京理科大・理工学研究科），宮本暢子（東京理科大・理工），富  

滞貞男（束京理科大・理工）：正方分割表における準対称モデルとブ  

ラッド リーテリーモデルからの隔たりを測る尺度  

大塚 渉（束京理科大・理工学研究科），宮本暢子（束京理科大・理工），富  

滞貞男（東京理科大・理工）：順序カテゴリ正方分割表における累積確  

率に対する線型対角線パラメータ対称モデルと準対称モデル  

DaisyLouLim，EiichiIsogai（NiigataUniversity），ChikaraUno（Akita  

University）：TWO－SAMPuEFIXⅢ）WⅡ）THCONFIDENCEINTERVA15  

FORAFUNCTIONOFEXPONENTIALSCALEPARAMETERS  

蛭川潤一（早稲田大学理工学部）：Thewaveletestimationforhiddenperiodic  

modelinspatialseries  

馬場裕子，山崎利紗（九州大学数理学府），育武弘登（九州大学数理学研究  

院）：ConfidenceRegionsinNonlinearRepeatedMeasurements  

前圃宜彦（九州大学経清学研究院）：ひ統計量の分散推定量の高次比較  

塩漬敏之（一橋大・経研）：FixedSizeConfidenceRegionsfbrParametersofSta－  

tionaryProcessesBasedonaMinimumContrastEstimator  

高田佳和（熊本大学・工）：uNEX損失関数のもとでの正規分布の平均の多  

段階推定法  

津田美幸（中央大学COE），松本啓史（国立情報学研究所）：量子Chapman－  

Rdbbins不等式  

小池健一，赤平昌文（筑波大学数理物質科学研究科）：未知の尺度母数をも  

つ非正則な分布に対する位置母数の逐次区間推定について  
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Ⅵわrcesもer’s且og－1inearmodel払r仏陀針亜mensional  
COmtingencytable  

関東学院大学経済学部 布能英∵郎   

1・‡血『Od・ⅦC也iom JxJx甜の3次元分割表（m研）に対し、  

bm研ニ≠十叫（戌）＋㍊2（ゴ）＋恥（た）＋叫2鋸）＋叫3榊）＋髄鞘，た）＋叫2恥誹）  

なる統計モデル（1呼血earmodel）を当てはめる。祝はもotale鮎叫 叫盲）は豆仇m血  

感光t，叫2（ij）は豆j兢second鮎tore鮎ct，叫23（刷は豆錘助鮎rd鮎もore鮎t と  

理解できる。このように、lo㌢h脱肛mOdelは分散分析的な考え方に基づいているので、  

叫叫，祝2，祝3，叫2，叫3，視23，勘23の間に階層構造を仮定する。たとえば、叫＝0ならば、  

視12＝＝朋13＝＝祝1お＝0．  

他方、Worcester（1971）は、2×2×2の3次元分割表（m研）i，j，た』，1に対して、   

hm研＝W＋∂押1＋毎w2＋∂脚3＋∂伊12十毎卿13＋句脚23＋転押ほ  

（ 

崩灯eあ＝ ∂湖，∂専た＝瑚  

（1）  

なるモデルを当てはめることを考えた。上記のモデルを（2x2×2）Worcester，slogli胱甜  

modelと呼ぷ。このモデルの意味を、次のように説明できる：（0）w＝1nm㈱をbaseの  

値と仮定，（1）j＝た＝0の下で、第一変量のhdex宜が1なら、Wlの上乗せ効果あり，  

index塩が0なら上乗せ効果なし，（2）全く同様に、ぴ2は第二変量単独の上乗せ効果，（3）  

W12は、叫び1，ぴ2に上乗せした効果，…   

Theoreml・（Bishop，Fi血berg，Honand（1975））Worcester，sloghnearmodel（1）が  

W13＝W23＝0，W123≠0である場合、尤度方程式は   

■ヽ∧′ヽ    mlll＝諾111】 ml＋＋＝諾1＋＋J m十1十＝＝：と＋1＋J m＋＋1＝＝諾十＋1， m十十＋＝ご十＋十  

である。この方程式は、代数的に解くことができる。答は、すなわち砺錘は、次の通り：  

あ11た＝＝£11た，た＝0，1， 就労た＝（諾＋＋た－諾11烏）勒十／押一諾11十）if（盲，j）≠（1，1）  

本稿は、Wbrcester，slog血earmodelをZxJxKの3次元分割表に拡張する。   

2・Wbrcester，sloglinear modelfor Wbrcester，slog－1inear model  

three－dimensionalcontingencytable  

鵬般の3次元分割表（m研‡に対し（1）の自然な拡張は  

∫ J ．打 JJ   
】  bm専た＝ぴ＋∑軒げ＋∑ぜ】堵1＋∑肪空】＋∑∑げ㌧据  

α＝1  あ＝1  亡ニ1  α＝1b＝1  

∫打 J∬ JJ∬  
Ⅰ  

＋∑∑凄艶ぜ＋∑∑曹凄＋∑∑∑～曹び浩  
α＝1cニ1  b＝1cニ1  α＝1か＝1c＝＝1  

（2）   
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と考えられる。さて、Theo∬e工nlでは、ぴ13＝W23＝0を仮定したが、この仮定を自然に  

拡張することで、次のtbeoremを得る。  

Theorem2．甲好】＝び穿】ニ0良，ranα，あ≧1すなわち、W13≡0，ぴ23≡0ならば  

諾わ＋（∬＋0た＋ご0＋た一諾00た）  
砺た＝鞘たif盲，ブ≧1， 抗わた＝   迂五or j＝0  

∬＋0＋＋諾0＋＋一芸00＋  

Worcester，sk）gユinearmOdelは、要因効果を上乗せしてゆくモデルであるから、上乗せ方  

法を変えると、それに伴って興味あるMIJEが出現する。  

Tbeorem乱 3×3×3分割表にて、Wl。≡0，明3≡0かつ、W盟】＝び澄】＝W監】＝  
び慧l＝0を仮定すると  

疏22た＝諾22た 払r a皿た，   

勒＋（∬21た＋∬11た＋諾12た）   ′へ  
m労た＝  if戎，j≧1，（五，幻≠（2，2），た＝0，1，2  

諾21＋＋∬11＋＋諾12十  

勒十（芯十批＋∬0＋た－諾00た）  ■ヽ  
mijた＝  迂まorプ＝0，た＝0，1，2  

諾＋0＋＋∬0＋＋一昔00＋  

Theorem4t〃13＝0，W公≡0およびw浩1＝0長）ra町α，り≠（1，1）の仮定の下では   

句＋（∬＋肋＋£0＋た一芸00た）  ノヽ  
m匂た＝   迂盲orJ＝0  

諾＋0＋＋∬0＋＋－∬00＋   

であり、ま，J≧1，鬼≧0に関しては、（豆，刃とたが独立。  

Theorem5w13…0，び公≡0，l瑠】＝0払rdlα≧2，b≧2，およびw監】＝0丘）ran  

（α，あ，C）既C甲t（α，り≠（1，1）の仮定の下では、ま＝00rj＝0の場合の布小はTbeorem  

4に同じであり、ま，j≧1，た≧0に関しては、ま，ブたが独立。  

Tbeorem6 S叩pOSel〃13…0，噸≡0，堵】＝0丘）ranα≧2，あ≧2，および  
び監】＝0払r迅α≧2，あ≧2．の仮定の下では、豆＝0。rjニ0の場合の疏研は  
Tb∞rem4に同じであり、豆，ブ≧1，た≧0に関しては、各たに関して盲，jが独立。  

参考文献【1】Bishop，Fie血bergandHollmd．（1975）．DiscreteMutivatiateAnalysis：  

乃eolyandPractice・TheMITPress．f2】Wb托eSter，J．（1971）．Therelativeoddsin  

the2300ntingencytables．AmericanJoumalqf勒idemiolq9y93145－149．  
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Ontheconserva七ivemul七ivariatenlkey－Kramer七ypeproceduresfbr  
mul七iplecomparisonsamongmeanVeCtOrS  

東京理科大・院・理  西山 貴弘  

東京理科大・院・理  岩原 香織  

東京理科大・理  瀬尾 隆   

平均ベクトルに関する多重比較法において，すべてのペアの差（対比較）に関す  

る同時信頼区間を構成する方法の一つに多変量1もkey－Kramer法（Seo，MallOaIld  

Fujikoshi（1994））がある．本報告では，対照比較の場合も含めた多変量Tukey－Kramer  

typeの方法の保守性の程度について考察する．   

財＝【恥 ・‥，仇］をた個のp次元平均ベクトルの行列とし，訝＝［み1，・・・，みた］を  
＿．｛、  

Mの推定量とし，VeC（X）＝VeC（M－M）は，Nkp（0，V⑳∑）に従うものとする・  

ただし，Ⅴはた×たの既知行列で，∑はpxpの未知行列とする．さらに，gを∑の  

不偏推定行列とし，り別ま諒と独立でWp（∑，〝＝こ従うものとする．このとき，多  
変量Tukey－Kramer法による同時信頼領域は，   

‡ん－ふゴー（拘一巧け計（武一みゴー（仇一朽））≦左裾，た，〃（坤毎  

1≦五＜j≦た   

として与えられる．ここで，鋸ル（α）は，多変量ステユーデント化範囲分布（パラ  

メータp，k，自由度u）（例えば，SeoandSiotani（1992）を参照）の上側100α％点であ  

る．この同時信頼係数は，Ⅴ＝∫のとき，正確に1－αである．   

このとき，多変量の場合の一般化Tukey予想（Seo，ManoandFujikoshi（1994）を  

参照）は次のように与えられる・  

Pr〈拙一叫）∈［α′（ん→毎土紬（α）  

）≧ ＞ 

1≦五＜J≦た，α∈花p－（0）   1－α．  

すなわち，すべての五，J（1≦五＜J≦た）に対して，同時信頼区間が常に保守的にな  

るということである．   

この予想については，k＝3のときに成り立つことが理論的にSeo，ManOand  

叫jikoshi（1994）によって示され，その証明のアイデアを利用すると，次の不等式が  

成り立つ．  

1－α≦Q（ち，Ⅴ，C）＜Q（ち，Vo，C），  
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ここに，C＝‡c∈得た：C＝吼－eJ，1≦五＜J≦た），ま2＝瑠＝ 鋸如（α）／（2〝），Voは，  
席＝晶＋偏，または，晶＝席＋ノ高言，または，偏＝ノ拓＋ノ拓を  
満足する行列で，¢（ま，Ⅴ，C）＝Pr（（gc）′（〝β）‾1（茸c）≦ま（c′Vc）払ranyc∈C）で  

ある（まは任意の固定された定数）・同様に対照比較の場合，次の不等式が成り立っ．  

1－α＝Q（ま。，Vl，か）≦Q（ま。，y，p）＜Q（f。，V2，か），   

ここに，ま。＝ま。（α；p，た，〝ル1）はⅤ＝ylのときの篭弧．。の上側100α％点であり，  

篭弧・C＝ 1葦1〈（諾‘一転頼最町1（諾よ一顧〉，  
また，p＝（d∈兄た‥d＝e恵一eた，1≦乞≦ゐ－1）であり，Vlは，d12＝d13＋d23  
を満足し，V2は，席＝ノ茹－ノ芯，または，席＝ノ重言一席を満足する行  
列である．   

前述の行列Voは半正定値であり，N桓（0，Vo⑳∑）は非正則な多変量正規分布に  

なっている．そこで実際には，VeC（∬）＝眉厄とおいて数値実験を行った．ただし，‰…  

Nr（0，∫），β＝ガ1か誼，玖は直交行列ガ＝（ガ1，∬2）の桓×γ行列（呵β1＝  
現Ju＝di喝（ノ石，…，ノ訂）で，入豆＞0（五＝1，…，r）はVo⑳∑の固有値であ  

る．また，対照比較の場合も同様な変形を考え，数値実験を行った．   

本報告では，た＝3として，いくつかのパラメータの場合について，対比較と対照  

比較それぞれの統計量の上側パーセント点とcoverageprobabilityをシミュレーショ  

ンにより求め，保守性の程度を考察した．  

参考文献  

［1］Kramer，C．Y．（1956），“Extensionofmultiplerangeteststogroupmeanswith  
unequalnumberofreplications，”Biomefrics，12，307－310．  

［2】Kramer，C．Y．（1957），“Extensionofmultiplerangeteststogroupcorrelated  
adjustedmeans，”Biomefrics，13，13－18．  

［3】Seo，T．（2003），“Ontheconservatismofmultiplecomparisonsproceduresamong  
meanVeCtOrS，”京都大学数理解析研究所講究録，1334，87－94．  

［4］Seo，T・，Mano，S・anやFdikoshi，Y・（1994），“AgeneralizedTukeycopjecture  
fbrmultiplecomparlSOnS amOngmean VeCtOrS，”JournalqFLhe Amerwan  
ぶね壬由蕗cα～AββOCぬ如乃，89，676－679．  

【5】Seo，T．andSiotani，M．（1992），“Themultivariatestudentizedrangeandits  
upperpercentiles，”JournalqfLheJ呼anStatisticalsociety，22，123－137．  

【6】Tukey，コ．W．（1953），“Theproblemofmultiplecomparisons，”unpublished  
manuscript，PrincetonUniversity．  
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Sill－1ulta・エ1eOuS（：（二）工1iideIl（：Ci‡1tCrVal昌弘rmultiplecolnpariso王1Si王1th（一  

iIltra（：1aLSSC（二）rrelatioIIInOdclwithmissingdata  

東京理科大。院・櫻  小鬼和之  
東京理科大・院・埋  脚本征史  

東京理科大・埋  瀬尾 隆   

次のような単調欠測デけ夕をもつtw（）イⅧ†11）（）11el・lt，Snl血（1】i】・－ea－・1110（1f〕lを考える．  

∬iJニニ／∫＝・（Yj卜gもJ（よ＝l，‥・ ，拘，ノー㌻1，・・・，丁り   

ただし，αJ～ル（0，♂ヱトど五プ～Ⅳ（0，αぎ）で互いに独立であると仮定する．本報告で  

は，帰無仮説砧：ノノ・巨二／上2＝ ニ／句（ブ）ニ才一ー≧p2≧…≧恥）として，平均成分の  

同等性の検定問題，および平均成分のコントラストに対する同時信頼区間について  

考える．   

まず，£j・▼・・・・（芳1j，…，ち．プJ）′とおくと，勘～穐∫（朽，∑J）で互いに独立である・ただ  

し，朽二二（／上げ‥ 勅ノ）′，∑ノニげ2（（トが〃J十担Jl；），げ2ニげか打ぎ，β二一打三／J2，∫p，7  

は勒×鞘の単位行列，1j－（1，…，1）′の勒×1の列ベクトルであるようなiIltl、aぐ1ass  

COrrClatiorlrrlOdclを考える ・ここではBhargavaandSrivastava（1973）のアイデアを  

利用した次のような変換を考える．   

町 ZjニCJ諾ブCJ＝す一刷り封士（1－β）与（1柏一軒書  

このような変換によって，ZJ～穐J（Cブ朽，72∫pJ）で互いに独立となり，之jの成分  

ヱijも互いに独立に共通の分散72をもつ正規分布に従うことがわかる．ここで72≡  

げ2（1－β）．   

次に，p≧β≧た≧1として，第たブロックをp（た）×押（た）行列として，単調欠測デー  
タセットを各ブロックが完全デ仰タセットになるようにβ個に分割する．また第たブ  

ロックで，ヱ‡タ）を（豆，j）成分，烹！竺）を第消の標本平均，ギ）を勘列の標本平均，誉！空）を  
全体の標本平均として，媒或竺）湾），鮒も同様に定義し，〆二∑芸＝1（p（ム）－り，J二  
∑是二1J（舟），／（た）＝（〃（た）－1）（p（舟）－1）とすると，  

諾し言…竺）一群㌧禦））2  
毒筆卦  

毒雛）雄し榊チ））2  

ヤ（た）2   
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となり，検定統計量は，  

βp  

∑∑乃（長堀干し衷ヤ））2／〆  

た＝li＝1  

β  

∑J（た）今（た）2／J  

た＝1  

で与えられ，この検定統計量は帰無仮説ガ0の下で，自由度〆，Jのダ分布に従う．   

さらに，芝＝（礼，…，ち．）′，蕾＝拝1．，…，ち．）′とおくと，也′〃（α′1＝0，α∈属p－  

（0））に対するScIle鰐型の同時信頼区間は有意水準αで，  

J  

苧机，α∑′（た）榊Ⅴα        たニ1  α／匹∈α／富士  

のように与えられる・ここでⅤは対角成分が灯1（哀ニ1，2，…，p）の対角行列で，  

恥J，αは自由度〆，Jのダ分布の上側100α％点である．   

同様にして，α′〝に対するれ1key型の近似同時信頼区間は有意水準αで，  

、∴         ＼  α／〝∈α／富士肘り，α  

のように与えられる・ここで〆＊＝∑是ニ1p（た）で，肘り，αはパラメータ〆＊，Jのステユ  

デント化された範囲の分布の上側100α％である．   

数値実験についてはSche鰐型と¶1ky型の同時信頼区間について，欠測が生じた  

場合の本報告で提案する方法，完全データのもとでのBhargavaandSrivastava（1973）  

の方法，欠測が生じた場合での欠測を無視したBhaI・gavaandSrivastava（1973）の方  

法を数値的に比較してみた．具体的には，データは擬似乱数を利用し，いくつかの  

パラメータの場合についてモンテカルロシミュレーションを行い，これらの同時信  

頼区間を与えた．   

これからの課題として，他の構造への応用，SeoandSrivastava（2000）で議論され  

ているような反復法やEMアルゴリズムなどとの比較，多変量多重比較への拡張，  

対照比較（Dunnettの方法）などを考えている．  

参考文献   

【1］Bhargava，RIP・andSrivastava，M・S．（1973），“Onnlkey，sCon舶enceIntervalsぬrthe  
ContrastsintheMeansoftheIntraclassCorrelationModel，叩J・Royal・Statist・Soc，  

B35，147－152．  

r2】菊地浮，瀬尾隆（2003），“OnMultipleComparisonsofMeanComponentsinthe   
IntraclassCorrelationModelwithMissingData，”科研費シンポジウムげ一夕解  

析のための統計科学理論」講演予稿集．  
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SecondOrderAsympto七icProper七iesofaClassofTbs七Sta七is七ics  
under the Existence ofNuisance Parame七ers  

早稲田大学大学院理工学研究科 D3 玉置 健一一郎  

母数β＝（∂1，β2）＝（叶．‥，㌍，β叶1，…，β叶q）に対して、仮説検定ガ‥β1＝♂10を考える。  

まず、よく知られている検定統計量を含むクラスを紹介する。－一般的に、検定のsizeやpower  

は局外母数の真値に影響される。本報告では、検定統計量の高次のasymptoticsが局外母数の  

影響をどのようにうけるか、種々のセッティングで明らかにする。このために、β＝鋸＋c言1ぎ  

（β0＝（β10，♂20），どニ（ご1，…，ど州））のもとでの検定統計量の漸近展開を与える。ここに、1cm）は、  

n→∞のとき無限大に発散する適当な列である。Mukezjeeはsecond－Orderlocalr11aXimi11ityの  

意味で尤度比統計量よりも良い検定統計量を提案している。この検定統計量が、クラスにおいて、  

optimalであることが示される。  

gα（β）＝（：言1∂αgγと（β）、Zα（ブ（β）ニC言1払軸gれ（β）一月β（私財托（β川（ここに、軋＝∂／卵α，～γと（β）  

はモデルの対数尤度）は  

β∂（Zα（∂）鞄（β））＝J（αβ）（β）＋0（c言2），  

且∂（Zα（∂）鞄7（β））＝ん，β7（♂）＋0（cこ2），  

執心‰（β）範（∂）ち（β））＝C言1∬α，β，7（♂）＋0（c言3），  

を満たすとする。また、Fisher情報行列J岬）＝（J（。β）（β））を分割し、   

桝 

（‡：：‡冨三宝……冨け 
酔｛獅（β）｝＝ 

（∫11芸（β）‡：……冨り  

（1）  

とする。ニこに、Jll（♂）：pXp，ム2（β）‥曾×qノ11．2（β）＝Jll（βトム2（♂）沌2（β））‾リ21（β）である。   

仮説検定ガ：β1＝β10に対して、以下の検定統計量のクラスタを考える。  

プ＝‡rげ＝タ豆J晰勒＋c言1α1βぬ〆βl鶴β勒勒＋2c言1タ宜αタγβl鶴γ昭勒  

＋c言1材明明1穐－C言1タ五α♂βタrぶ∬α，β，r勒町昭  

一C言1夕立αgr七夕占領（∬町，β＋んrβ）昭勒吼＋c言1α主勒＋op（c言1），  
α1，α㌢た，α主は定数．各関数はβ＝恥での値．†，  

（2）  

ここで、Ⅵ㌔，Ⅵ㌔βは、ZαとZαβを直交化したものである。JαβとgαβはそれぞれJとgの逆  

行列の（α，β）成分である。さらに、アインシュタインの簡約法を用いており、例えば、ローマ字  

（一言，j，た，…，ヴ＝ま、興味のある母数の部分での和を表している。このクラスタは係数がα1とα㌘た  
とa昌の3箇所だけであるが、Rao’sscoreやWddや尤度比統計量等の、一般に良く知られている  

検定統計量やMukqjeeで提案されている統計量を含む十分広いクラスである。   

C岬（z）を自由度〃で非心度〝の非心x2の分布関数とする。適当な正則条件のもとで、以下の  

定理が成り立つ。   

定理1．β＝β0＋c言1己のもとでのr∈ダの分布関数は次のように漸近展開できる。  

3  

瑞。＋。こ1g【r＜z】＝Cp，△（z）＋c言1∑mjG叶2ブ，△（z）＋0（c言1），  
j＝0  
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ここに、△＝gポ‡£jであり、係数mjは（1）で与えられているスコア関数のモーメントと検定統  

計量の係数αトα㌘た、α主と£で表される。  

定理1において、係数mゴは、どの局外母数の部分であるE2に依存するので、検出力の2次の項  

は正確には求まらない。よって、一般的には、検出力の比較も困難である。次の定理は（2）で与え  

られている検定統計量のクラスでは、検出力の比較が可能であることを示している。  

定理2．検定統計量r∈亡プに対して、rの分布関数の局外母数の影響は次式で表される。  

馬。＋。言1ど［ア＜ヱト昂1。＋。言1ど1，β。。【r＜z】  
1 ＝喜cこ（∬刷＋ん，βr十み，αγ）dαdβどγ  

×（G叶2，△（ヱトGp，△（ヱ））＋0（c言1）．   

系1．次の等式が成り立つとする。  

釦〆α鋸′〆β（鶴射＋ん針＋み，Ⅳ）＝0  

このとき、rの分布関数は2次の項までE2に依存しない。  

直交化Fisber情報行列鋸（∂）が局外母数∂2と無関係であれば、（3）が成り立っ。  

（3）   

定理2はrの分布関数の局外母数の影響は2次の項まで等しいことを示している。これより、…  

般的には検出力の正確な値は求まらないが、比較は可能である。系1は（3）が成り立てば、検出力  

が2次の項まで正確に求めることが出来ることを示している。つまり、局外母数の推定量の値で検  

出力を比較すれば、その優越が其値でも成り立つ。  

これらの定理に基づいて、高次の検出力比較、高次の不偏検定の構成とそれらの検出力等につい  

て発表で述べる。また、諸結果の例としては種々の多変量モデル、時系列モデルをあげ、数値例も  

発表で紹介する。  

検出力の比較に関しては、Mukedeeが提奏している尤度比統計量の2次の項を修正した検定統  

計量LR＊のoptimalpropertiesが示される。00＋c言1Eの下で、T∈Lyの検出力関数をPT（E）＝  

賞（ど1）＋c言1摺’（ど）＋0（c言1）とする。さらに、固定された△に対して、  

f票（△）＝min増「（g），襟＊（△）＝min身R－（ど），  

とする。ここに、minは鋸どtどゴ＝△を満たすど1上でとられる。このとき、   

定理乱 丁∈ダの係数がz（αぎた［3】鋤＋漁師鶴射）＋（p＋2）（鵡一夕iαgγS（∬町，βり町β））＝0  

を満たすとする。（LR＊の係数はα㌢た［3】鋤＝一夕ねが7∬。伽とα左＝タ宜αタγβ（∬。，r，β＋ム，γβ）を満  

たす。）このとき、△0＞0が存在して、0＜△＜△0を満たす△に対して  

鴬（△）＜f豊＊（△）  

が成り立つ。  
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正方分割表における準対称モデルとブラッドリーテリーモデルからの  

隔たりを測る尺度  

東京理科大学。理工学研究科 田畑 耕治  

東京理科大学・理工  宮本 陽子  

東京理科大学・理工  富澤 貞男  

行と列が順序のついていない同じ分類からなる月×月正方分割表において，（よ、J）  

セル確率を勒とする（ノ＝1，2，…，凡．ブ＝1，2，‥・，j叶準対称（QS）モデルは次のよ  

うに定義される（CaussintlS，1965）：  

仇＝叫メ榊，り（王＝1，2，・‥，丑ノ＝1，2，‥・，月右   

ただし，梅＝可，J宜．特に，（α盲＝β五）とおいたモデルは対称（S）モデル（Bishop，  
FienbergandHolland，1975，p．282）である・   

観測値がセル（豆，J）または（J，宜）に入るという条件のもとで，セル（豆，ブ）に入る条件  

付き確率は，  

p吏J  

（豆≠丑  
碕＝   

畑J」－ハ′   

で与えられる．このときQSモデルは次のようにも表される：  

Qりた＝Qんjt（哀＜J＜た），   

ただし，  

Qゎた＝鴫p言たp㌫Qゎ宣＝挽帝菰・  

さらに，QSモデルは次のように表されてもよい：  

鴎＝（廟）－  
石  

ここに，QSモデルは，本質的にブラッドリーテリー（BT）モデル（BradleyandTbrry，  

1952）と同値である・   

Tbmizawa，SeoandYamamoto（1998）そしてTbmizawa，MiyamotoandHatanaka  

（2001）は，カテゴリに順序がない場合と順序がある場合のそれぞれに対して，Sモデ  

ルからの隔たりの程度を測る尺度を導入した．本講演では，カテゴリに順序のない同  

じ分類からなる正方分割表において，QSモデルとBTモデルからの隔たりの程度を  

測る尺度を提案した．  
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月×虎正方分割表において，任意の亨＜ブ＜たに対して，Qゎた＋Qゎ乞≠0を仮定し  

て，QSモデルからの隔たりの程度を測る尺度を次のように導入する：  

入＞－1に対して，  

Å（人＋1）  

咄＝   J（入）（〈Q㌫たト〈qた）），  
2入－1   

ただし，  

i芸た［払〈（驚ト〉哺檎ト1〉］，   ∫（入）（．；．）＝  
入（入＋1）  

壱＜j＜た  
△＝∑（Q所十帰城た＝告qた＝C芸ji＝芸（Q㌫た＋Q芸j豆）・   

そして，咄＝盟咄と定義する・   
同様にBTモデルからの隔たりを測る尺度（◎滋によって記す）を提案した（詳細  

は当日報告した）・尺度の値◎裂と◎激（以後針））は0≦◎（入）≦1であり，任意  

の入＞－1に対して，（i）QS（BT）モデルが成り立っための必要十分条件は◎（入）＝0  

であり，（ii）QS（BT）モデルからの隔たりが最大［これは任意の豆＜ノ＜たに対して，  

Q缶た＝0（そのときQ妄j豆＝1）または，Q完ゴ五＝0（そのとき鶴た＝1）のときと定義す  

る］であるための必要十分条件は◎（人）＝1のときである．   

尺度の信頼区阻例などの詳細は当日報告した．  

参考文献  

Bishop，Y・M・M・，Fienberg，S・E・andHolland，PtW・（1975）・DiscreteMultivariaまe  

Analysis，TheMITPress．   

Bradley，R・A・andTerry，M・E・（1952）・Biometr・ika39，324－345．   

Caussinus，H．（1965）．血m．餓c．ぶc盲．抽豆．乃祝gO祝βe29，77－182．   

Tbmizawa，S・，Seo，T・andY瓦mamoto，H・（1998）．JournalofAppliedSiatisLics25，  

387－398．  

Tomizawa，S・，Miyamoto，N・andHatanaka，Y．（2001）．Austrt21ianandNewZealand   

Jo視rmαg村方ねま豆βま豆cβ43，335－349．  
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順序カテゴリ正方分割表における累積確率に対する  

線型対角線パラメータ対称モデルと準対称モデル  

東京理科大学・理工学研究科 大塚 渉  
東京理科大学・理工  宮本 暢子  

束京理科大学・理工  富澤 貞男   

行と列が順序のある同じ分類からなるrxr正方分割表において，（宜，ノ）セル確率  

を勒とする（豆＝1，2，…，r；J＝1，2，…，r）・対角パラメータ対称（DPS）モデル  

（Goodman，1979）は，次のように定義される‥  

（ 

勅   

勒＝ 
（1）  

ただし，4）i，＝鯨特にi6jvi＝1）とおいたモデル（1）は対称（S）モデル（Bishop  

etal・，1975）である・そして，（ち－豆＝∂）とおいたモデル（1）は，条件付対称（CS）  

モデル（McCullagh，1978）である．また，線型対角パラメータ対称（LDPS）モデル  

（Agresti，1983）は次のように定義される：  

〈 

βj‾宜ゆ乞メ（豆＜ル  

砺  （壱≧ル  

釣J＝  

ただし，4，ij＝毎・準対称（QS）モデル（Caussinus，1965）は次のように定義される‥  

勒＝α溝梅（乞＝1，2，‥・，r；ゴ＝1，2，…，γ），   

ただし，¢まJ＝ゆルここで，累積確率（G宣ゴ），豆≠J，を   

Ir  

Gゎ＝∑∑本（宜＜ル  
β＝1亡＝J   

r二7  

G宜j＝∑∑本（豆＞丑  
β＝乞亡＝1  

のように定義する・このとき，S，CSモデルは，‡勒）を（G五ゴ）に置き換えて同様な乗  

積モデルとして表すことができる．しかし，DPS，LDPS，およびQSモデルは（pij）  

を（G五ブ）に置き換えて同様な乗積モデルとして表すことはできない・恥mizawa  
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（1993）は，（Gij）に対して，DPSと同様な乗積型をもつ新しいモデル（CDPSモデ  

ル）を次のように提案した：  

せゎ 

c五j＝〈 

p轟転，  

ただし，せ戎ゴ＝せブ豆・このモデルは，DPSモデルと形は似ているが，全く違うモデル  

である．   

本講演では，（Gij）に対して，LDPS，QSと同様な乗積型をもつ新しいモデルを  

提案する．累積線型対角パラメータ対称（CLDPS）モデルを次のように提案する：  

一三‾二‾ 

仁‥－＝（ ノ‥二÷・  

＿ l一  

ただし，恥＝せj五・累積準対称（CQS）モデルを次のように提案する：  

G宜J＝α溝恥（豆≠ル p宜宜＝せ五わ   

ただしっせ豆ゴ＝せブ乞・   

これらCLDPS，CQSモデルは，LDPS，QSモデルと形は似ているが，全く違うモ  

デルである．そして，これらのモデルは，LDPS，QSモデルの下では得ることので  

きない順序カテゴリデータの解析に極めて有用な性質が得られる．それらの詳細，  

適用例などは当日報告した．  

参考文献   

Agresti，A・（1983）・StatisticsandProbabilityLettersl，313－316・   

Bishop，Y．M．M．，Fienberg，S．E．，andHolland，P・W．（1975）．DiscreteMultivariate  

Analys官S：T7LeOryandPractice．TheMITPress．   

Caussinus，H・（1965）・A乃㍑αgeβde gα凡c祝鮎deβgC豆e乃Ceβde g’ぴmねerβ豆£∂de  

7も視gO祝βe29，77－182．   

Goodman，L．A．（1979）・Biometrika66，413－418・   

McCullagh，P．（1978）・Biometrika65，413－418・   

Tbmizawa，S．（1993）・βわme才r宜cβ49，883諸87・  
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TWO－SAMPLE FIXED WIDTH CONFIDENCE  

INTERVAtS FOR A FUNCTION OF  

EXPONENTIAL SCALE PARAMETERS  

Chikara UIlo 

AkitaUniversity   

DaisyLouLim，EiichiIsogal  

NiigataUniversity  

SeveralresearchershavedealtwiththesequentialestimationofspecincnlnC－  

tions ofexponentialscaleparameters・Mukhopadhyayand Chattopadhyqy［2］  
COnSideredthcdiffbrencebetweenmeanswhileUno［3］，IsogaiandFutschik［1］  

払cusedontheratiobetweenthescaleparameters．OtherhlnCtionsoftheexpo－  

nentialscaleparametersareofinterest，SuChasthegeneralizationtoanypower  

roftheratioparameterconsideredbyUno［3】．Thus，inthispaper，afu11ysc－  

quentialmethod払rtheintervalestimationofhlnCtionsoftlleSCaleparameters  
丘omtwoexponentialpopulationsisconsidered．Thisworkisanextensionofthe  

workofUno，etal・［4】whostudiedfunctionsoftheexponentialscaleparameter  

intheone－SamPlecase．   

Leth（x，y）beapositive，real－Valuedandthree－timescontinuouslydi鮎renp  

tiablefuIICtiondefinedon哩withh芝（x，y）＋hZ（x，y）＞0，hxandhyarethe  
Brst partialderivativesofh．Let Xl，X2，… andil，1ち，… beindependent ，  

－
0
 
 

ObservatioIIS丘omtwoexponentialpopulations，rlland口2  

thcscaleparameters，Ulando・2，reSPeCtively．Givend＞  

eachdeterminedby  

andα∈（0，1），the  

払cusofthepaperistoconstructaconfidenceintervalん払rO＝h（ql，q2）with  

length2dandcoverageprobabilitylMα，basedonsamplesofsizenfromnland  

n2．Setn＊＝（a2／d2）g（ql，CT2）．Thissamplesizeistheasymptoticallysmallest  

Sarnplesizethatsatis缶es  

P（β∈り≧1－α・  

Sinceo，1andcT2arebothunknown，SOisn’．Thus，the払IlowlngStOpplngruleis  

proposed：  

Ⅳ＝瞑iヰ≧γ…≧霊賄鴻  
Wherem≧2istheinitialsamplesize．Oncesamplingisstopped aftertaking  

NobseぎVationsfrompopulationsrIlandn2，reSpeCtively，thecon6denceinterval  

IN＝［ON－d，∂N＋d］，Where∂N＝h（斤N，‰），isused払rO．Now，∨暦（∂N－0）  
isshowntobeasymptoticallynormalwithmeanOandvariance9（ql，CT2）where  

thefunction90n喝isde丘nedas9（cTl，J2）＝h芝（cTl，q2）qぎ＋h；（ql，CT2）J宣・This  
resultisusefulinshowingtheasymptoticconsistencyoftheconfidenceintervals  

（IN）asstatedinTheoreml・   

Theoreml（Asymp七oticConsis七ency）  

惣叩∈JⅣ‡＝トα・   

Asecond－OrderapproximationoftheexpectedsamplesizeisglVeninthenext  

theoremunderthefbllowlngaSSumptions：  

w533－   



（左耳ト≧m〉  
（Al）   

isuniformlyintegrable払rsomeO＜eo＜1，  

Wherex＋＝maX（x，0）．  

（A2）∑芝m乃夕托乃＜亡1れ）＜∞ brsomeO＜仁1＜1．   

Tbeorem2」町射ノαれd〃卯ん0妬兢e乃  

ガ（Ⅳ）＝が＋β－〃＋0（1），αβ d→0，   

ルrβOmeβαれd〝d頭れed哀れ兢e卯per．   

Thkingas 

． 

asd→0・Estimatingpby2・03throughsimulation，anOtherstopplngrandom  

Variableisproposedasfo1lows：  

〈  

2  

〉 

whereL（n）＝1＋ whereL（n）＝1＋ 

2α2斉  

，  Ⅳ＊＝昭＝inf  2  乃≧m‥m≧エ（れ）ニ三諾  
dy  

γl  

WhichisshowntobeasymptoticallyefEcient・IsogaiandFutschik［1］hascom－  
putedameasurebrtheasymptoticbiasoftheestimateON・Thus，inaddition  
totheintervals，INand瑞，thefollowlngbias－COrreCtedsequentialintervalsare  

glVen：  

几＝凧－d，軋＋d］and 塩＝［軋－d，軋＋d】，  

where軋＝∂N＋（3d）／（a廊）and 軋＝∂N＊＋（3d）／（aJ亦）．   

SimulationresultsuslngaCOVerageprObabilitysetatl－α＝0・95andpilot  
SamPlesizeatm＝13，Showthatthereseemstobenoslgni＆cantdi恥rencein  

theperformanceofLvand瑞・However，thebias－COrreCtedintervalsIんandIんり  
are moree鮎ctivethantheordinaryones，IN andIN＊，inthesensethat their  

COVerageprObabilitiesconvergefastertol－α．   

Refbrences   
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【4］C．Uno，E．IsogaiandD．L．Lim，Sequentialpointestimationofafunction   

Oftheexponentialscaleparameter，AustrianJ．ofStatist．，tOaPpear．  
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Thewaveletestimationn）rhiddenperiodicmodelinspatialseries・  

早稲田大学理工学部 蛭川 潤一  

隠れた周期の検出問題は、多くの著者によって考えられて来た。He（1987）は、隠れた周期の数  

が未知の場合の隠れた周期の検出に、ペリオドグラムの方法を用いて強一致推定量を与えた。Li  

andXie（1997）は、この方法に代えてウェーブレットの方法を用いて隠れた周期の数と隠れた周  

期の強一致推定量を与えた。しかしながら、彼らの方法はサンプリング間隔が大きすぎるために、  

必ずしもうまく働かない。例えば、隠れた周期の～つがん＝一昔である時、J仇，2－2J）＝（た：  

は2打一打一入∫l＜2‾2JⅣは2打一打一入J＞2汀－2－2j，た∈り，ち＝（0，1，‥・，2・ブー1）が空集合  

になってしまうため、周期んを検出することが出来ない。   

本報告では、LiandXie（1997）の方法を常にうまく働くように修正を加え、さらに、2次元の  

ランダムフィールドの隠れた周期の検出問題に拡張する。隠れた周期の数、隠れた周期、振幅につ  

いての推定量を提案し、それらの強一致性を示す。   

2次元の隠れた周期モデル  

q  

㍑，m＝∑恒Ⅹp（れ入r十和r）＋∬叩，（m，m）∈N2  
γ＝＝1  

（1）  

を考える。ニこに、（入γ，〃γ）∈ト打，れr＝1，…，ヴは、定数ベクトルで隠れた周期と呼ぶ。ヴは未  

知の非負整数。簡単のため、ん1＜入7、。または（入γ1＝ん。かつ捗1く〃γ。）のときγ1＜γ2とし、全  

ての振幅A”r＝1，．‥，ヴは、正の定数とする。  

（ズ叩）は線形定常ノイズランダムフィールド弟岬＝∑芝。∑芸。d（た，り軋－た，m－～で与えら  

れるとする。ここに、d（た，ヱ）は実定数係数で∑芸。∑≡。（た＋g）td（た，g）1く∞を満たし、†吼，m：  

（m，m）∈N2）は、2次元実ホワイトノイズで次の仮定を満たす。  

仮定1．（l垢，m）は、強定常1／4マルチンンゲール差分ホワイトノイズで、利昭），0log四危ot】2＜∞，  

且（明。】ろ一喝0））ニβ（Ⅵ雫。1巧0，－∞））ニJ2を満たす0ここに、不可。，0）＝∩鳥1＜0香れ0），和一∞）＝  

∩た2＜0巧0，た2）である0  

ふたっの正の整数β（り，宜＝1，2の2進表現を亡ムよ）亡まf）…亡父1とする。画定したブについて、di）  
と房j）をそれぞれ、2進表現∈捏）・・・弘、∈！ま鳩1‥・控1を持っ整数とする0従って、β（i）＝  
2J一骨）叫ji）である。2つのウェーブレットと対応するスケーリング関数押，押∈エ1（勘∩エ2（恥  

乞＝1，2は適当な条件を満たすとし、  

f＋汀   可l  
＋打‾‾  

媒l’）peγ（串湖㌣（ト紳＝芸志願  

媒’）peγ 

（車載㌣（ト紳＝芸去卿  

（2）  

壬＋打   

2打   
…一昔），   （3）  

と定義する。それぞれのβ（i）∈（0，1，…，2J－1い＝1，2について（1，ゆニラ㌔‘l’）peり榊叫…，2J－1  
は、エか訂，汀）の正規直交基底を形成する。庸り）per，ゆだり）peγ は竜王）を通してのみβ叫こ依存  

しているので、（¢；…㌘jt’加，ゆj…㌘三l’）per ）と記す。さらに、（町）≡（鵜ぜ）として、  

輝 三2’）peγ 

′壬て；翻1，f2）≡嬬 （け （亡2）  
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77三1’）peγ j2））peT、 
鴎制1，f。）≡・¢；才走（亡1）・躍 （t。）  

輝 j2））クeγ 

瑠岩瀬㈲≡嬬（り・媒（f2）  
頼γ ，勒eγ 

船路≠諭）≡¢‡チ孟粧¢；… （f2）  （4）  

と定義する0それぞれの（β（1），β（2））について、 （1，鴎裟；；（fl，軌≧刷ニ0，‥．，2J－1，た1，2，3はエ2卜升，訂）2  
の正規直交基底を形成する。乃＝2ノーjれポ1），乃＝2J－小舅2）と置くと、乃，乃∈（0，1，…，2ノー1）  

である。   

八丁l＝㌍Tl一打，声T。＝欝乃一打と定義する。（㌦，m）のペリオドグラムみ（入，拓Ⅳ，〟）＝  

議長l∑慧1∑監1｝㌔，meXpト瑚expト加叫）  のウェーブレット係数  

β帥た，り≡エエ¢肝入，〃）仙川叫叫  
00  

-00 
エ¢恒2）Jy（芸…ÅT‖芸∬2＋刷叫血1廟≡βJγ（ブ，Åγ1，β丁2）（5）  芸J  

を隠れた周期の検出のためのツールとして用いる。経験ウェーブレット係数と呼ぶ。以下では、  

IimⅣ，ゴ→∞蛋＝0，1如か∞蒜＝0，1imⅣ，〃か∞（〃肌笥棚）を＝0とする。   
固定したJについて集合  

∑＝（（乃，乃）：2‾勺βJy（ゴ，Tl，乃）l≧筑，1，乃＝0，1，…，2J岬1）  （6）  

を考える0ニこに、筑＝掛島島如1，山2）血1血2，0＜AくIArl2，γ＝1，…，曾である0   
∑が空の時す＝0とする。∑が空でない時は∑を百（Ⅳ，〟，2ゴ）個の部分集合に分割できて  

∑＝＝∑1＋‥十∑紆叫〟，2ゴ）となる。す＝百（Ⅳ，叫2j）とする。（句，d，毎，d）を∑d，d＝1，・‥，すの中で  

lβJy（J，㍍，み2）lの最大値を与える点とする。（入テ1．。，転。）＝（id，如）として、（スd，如）を適切に、  

′ヽ 並び替えて、（入γ，声J，r＝1，‥・，すとすると、以下の結果が成り立っ。  

定理1． 仮定1が成り立つとする。  

J．  

ノ■■ヽ． 1im 曾＝曾 仇β．  
〃，〟，ゴーヰ00  

（7）  

2汀  

2封1＋♂）  
2汀 αれdiみ一両≦函市有 α・β・   

〈  

lん－んl≦  （8）  

ここに、β＞0は  

2ブ♂  2メタ  2J∂  2Jβ  

＝0 （9）  1im   ＝0， ＝0， 
Ⅳ∞郁 財∞郁 叩か∞  Ⅳ，〟，i→∞2圭  

（〃〟log〃凡才）  

を満たす。  

その他、振幅の推定も報告する。いくつかの数値例を与える。   

Re托rences  

l・HeShuyuan，1987．Onesもimatingthehiddenperiodicitiesinlineartimeseriesmodels．Acia  

〟α軋A即J．凱軋3168－179．  

2．Ⅵ1anLi，Zhon由ieXie，1997．Thewaveletdetectionofhiddenperiodicitiesintimeseries．  

∫ね土由子．アm払ゐ．エe比．359－23．  
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Con丘denceRegionsinNonlinearRepeatedMeasurements  

九州大学数理学府   馬場裕子  

九州大学数理学府   山崎利紗  

九州大学数理学研究院 百武弘登   

1．はじめに   

繰り返し測定値の観測ベクトルを凱＝（肌い…，晦）′（宜＝1，…，㍑）とする。裾は個体宜  

の時点ちにおける観測値であり、これに対してモデル  

裾＝J拝ゴ；銑）＋ど虞j  （1・1）  

を仮定する。ただし、Jは非線形既知関数、ど五ゴは誤差、β戌は曾次元未知パラメータ（q＜p）  
β1宜  （e鳩竜一e」如），  である。相場）としては、たとえば、薬物動態モデル′（ちβ塩）＝   

β2壱－β凱   

（β壱＝（β1わ勉，偽。）′）や成長モデル錘；βi）＝鮎＋軋ま－e触＋鋸 ，（β電＝（軋み，勉，晶）′）  
などが挙げられる。∫持場）＝（錘1；且），‥・，J（ら；β点））′とおけば、（1．1）は  

訊＝ヂ（f；且）＋g豆  （1．2）  

と書ける。ただし、Ed＝（E揖…，ど卸）′である。ここで、吼＝¢＋む壱と仮定し、¢の信頼領  

域（区間）について考える。玩はランダム効果であり、どiと独立とする。また、e五は互いに  

独立にp変量正規分布穐（0，J2ち）に、b宜は互いに独立に曾変量正規分布叫（0，叫に従うと  

する。ランダム効果をもつ場合においては、研究の多くがモデル選択や推定方故に関する  

ものであり、検定や区間推定に関しては近似的に行わなければできないということもあっ  

てか、それほど議論されていない。Vbnesb（1992）が期待予測区間について、Ogliariand  

Andrade（2001）はモデルにブロック効果を入れてその検定について近似的に（周辺分布に  

よる）£分布を適用して推測しているが、その導出過程が詳述されていない部分がある。ま  

た、NagahisaandHyaku七ake（2003）は4，の同時信頼区間を推定量の漸近正規性を用いて与  

えた。しかしながら、繰り返し測定データは標本数がそれほど大きくないことがあるので、  

これもあまり良い近似とはいえない。  

2．パラメータの推定   

パラメータの推定法としては、推定一般化最小二乗推定（EGLS）、最尤法（ML）や制約つ  

き最尤法（REML）などが用いられるが、ここではEGLSにより推定する。玩＝0での1次  

のテーラー展開による（1．4）の近似は  

飢㌶J（t；¢）＋g（¢）む虚＋g宜  （2．1）  

となる0ただし、Z（¢）＝∂ヂ／∂ら；lむ：＝。である0これより、観測値の共分散行列はⅤ（眺）＝  

Z督Z′＋J2J右（＝Ⅳ‾1（甘，J2））で近似できることがわかり、近似的に肌～掲げ（ち¢），Ⅳ‾1（督，  
J2））である。パラメータの推定手順はVbnesb（1992）よる方法を用いる。  
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この推定法によるEGL紬をもとに¢の信頼領域やその関数g（¢）の信頼区間の構成につ  

′ヽ いて考える。このために、¢の共分散行列をどのように近似するかが問題となるが、そのひ  

とつとして線形の場合の重みつき最小二乗推定量の共分散行列n＝Z′ⅣZにⅥnesh（1992）  

による推定量㊨，倉2を代入した白＝2′舟2を用いることが多い。ただし、2＝Z（ネ），由一1＝  

Ⅳ‾1（恒2）である。しかし、これは過小な分散となっている。なぜなら、テ＝棉∂）を∂  

に関して¢のまわりで展開し、（2．1）を用いると、Z（ネー¢）嵩（gわ五＋g五卜（凱一子）となっ  

て、n＝g′ⅣZはこの第1項のみをもとにした共分散行列となっている。つまり、第2項  

の変動を考慮していないからである。この推定量がよくないことは、Ⅶnesb（1992）のシ  

ミュレーションでも確認できるし、われわれもシミュレーションによる検証をした。そこ  

で、Ⅵnesh（1992）が用いたのは鮎＝白倉′舟∑血一紬β調（眺一拍藩））′動紬であ  

り、その良さはシミュレーションにより、ネを100回推定し、その標本共分散行列と比較す  

ることで検証した。この推定量鮎を用いることによって、¢の信頼領域は  

曾（陀一曾）  

（ネー¢）′穂（ネー¢）≦   彗，れ－2叶1（α）  （2・2）  
m－2曾＋1  

で近似できる。ただし、吊1，r2（α）は自由度（γ1，γ2）のダ分布の上側α点である。この近似と  

OLSを用いた場合の近似信頼領域の精度をシミュレーションにより検証し、モデルによっ  
てはOLSを用いた方の近似がよい場合があった。   

次に、パラメータの非線形関数g（¢）の信頼区間の近似を与える。たとえば、Hyakutake  
（2003）は薬物動態モデルの特別な場合偶i→免）であるモデル仲島）＝β1由」加にお  

いてランダム効果をもたないときについて応用例を挙げている。そこでは、このモデルの  

最大値9（4＞）＝maXiQlte一毎＝¢1／4＞2eに関する倍額区間の構成を与えている。Hyakutake  

（2003）と同様にすると、g（¢）の近似信頼区間として  

g（¢）印（釦士ま呵（α／2）  ′ヽ g・′nRg・  
（2・3）  

が考えられる。ただし、まγ（α）は自由度γの士分布の上側α点で、また、g．＝（軸／∂¢1，・‥，  

軸／∂¢。）′であり、これは未知パラメータ¢に依存しているので実用にはその推定量を用いる。   

この応用例として歯科麻酔後に測定される血祭ヒスタミン値のデータがあり、薬物動態  

モデルに適合している。アレルギーのある患者はヒスタミン値が高くなり、皮膚反応など  

があらわれることがある。そこで、それをおさえるための薬剤を事前に投与した場合のヒ  

スタミン値に対するモデルの最大値の信頼区間を数値例として挙げた。  

参考文献  

Hya如take，H・戯ome士わcαり・45，772イ80（2003）．  

Nagahisa，T・andHyaku七ake，H・Bull・坤rmaticsandCbbemetics35，19－25（2003）．  

Ogliari，P・J・andAndrade，D・F・Comp・Statis壬・DaiaAnaly．36，319－332（2001）．  

Vbnesh，E・F・ぶねま紋肋d戌cれell，1929－1954（1992）．  
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U一統計量の分散推定量の高次比較  

九州大学経済学研究院 前固宜彦  

統計量のクラスとして有用なび一統計量のいくつかの分散推定量について，漸近表現と漸近平  

均二乗誤差を求め，これにより分散推定量の高次の比較を可能にした．またジャックナイフ分  

散推定量を改良すると言われているdelete－dジャックナイフ分散推定量は乙J一統計量のときは，  

良くないことを示す不等式を得ることができた．   

ズ1，…，ズTlをi・五・d・為（ニご）とし，柾ご1，…っごr）をr次の対称なカーネルとするとき，い統  
計量は  

仙1  

1て．．   ∑ん（弟1，…，恥）  
（▼Il、Tl  

∂＝ぴ′l＝  

で与えられる・ただし∑cm，，、は1≦1よ1＜…＜豆r・≦mとする・この統計巌の分散の推定塁の  
漸近表現と漸近平均二束誤差について議論した．   

簡単のためにr＝＝2の場合を考える・このとき，分散J孟＝V（坊と）を7と倍したものは  

w孟＝4臣 了ど宣  

となる・ここで∈ぞ，∈宣はカーネルに依存する定数である・ノンパラメトリックな推定量とし  

て代表的なジャックナイフ分散推定量は   

γI 

竹＝れ∂号＝（m－1）∑（祀一坊1）2  

i＝1  

で与えられる．ここで出りは元のデータから弟を除いて計算される坊↓の値である．   
また4古君の推定の観点からSen（1960Cα加比α∫如．Aββ．凱gg．，1977A．且）は  

鳴＝（…）2） g戎＝ 略弟）  

を提案している．   

一般にジャックナイフ分散推定量は正のバイアスを持つことが知られており，Hinkley（1978  

且藍）はバイアス修正を考慮した推定量を提案しており，U一統計量のときは  

陀＝竹－QZj  

で与えられる．ただし吼jニm軋－（れ－1）（祀）＋祀））＋（m∵柵2）扇£｝ゴ）で，穂ブ）は元のデー  
タからズ宜とろを除いて計算される軋の値である・ここではバイアスの修正として  

陀＝（1－≡）り，α≧0  

についても考察した．   

さらにSchucany＆Bankson（1989Aus加l．］．Stat．）はno・孟の各未知母数に不偏推定量を  

代入した  

牲＝4臣よ了ざ宣  
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を議論している．   

これらの5つの分散推定量についてHoe抒ding一分解を利用すると次の漸近表現が求まる．  

【定理1］・もしあるど＞0に対してガⅠん（ズ1，ズ2）I4＋ど＜∞ならば  

り＝硯＋助＋慧＋恥，帖＝乃か鞄＋慧十勒m，  
陀＝mか亀＋慧＋凡ゆ，1晦＝冊㌃りわ＋孔れ  
祐＝mJ孟＋ガc亘牒帥  

ただしガ（・）は3次の項までのガ一分解されたものであり，  

わJ＝2∈宣，毎＝2ど孝一8∈ぞ，わ。＝2∈孝一4αそ若  

で，残差項は  

ガ悔γ↓l2＋喜＝0（m‾4‾ど）（た＝1，…，5）  

を満たす．   

これを利用すると漸近平均二乗誤差が次のように求まる．  

〔定理2］・もしあるe＞0に対して厨l九（ズ1，ズ2）l4車＜∞ならば  

且（竹一花打孟）2＝mβe（竹）＋0（れ一書），且（鴨一門J孟）2＝mβe（略）＋0（m一書），  

且（叱一花J孟）2＝mβe（叱）＋0（れ一書），且（唯一㍑J三）2＝m5e（陀）＋0（乃一書），  

現叱一犯α三）2＝mβe（陀）＋0（れ一書）  

である・mβe（・）はm‾2のオーダーまでの漸近平均二乗誤差で，几‾1の項は共通であるが，れ′－2  

の項には差が現れる．   

Shao（1989J・A・S・A・），Shao＆Wu（1989A・S・）及びWh（1990A．S．）はdelete－dジャック  

ナイフ分散推定量の性質を80年代から90年代にかけて盛んに論じた．   

d≧氾に対してS乃，dを（1，…，れ）からの大きさdの部分集合全体で，∂＝（わ，…，ね）∈Sγと，d  

に対して紳）を元のサンプルから弟1，‥．，ズ宜。を除いて計算される∂とおく．このときⅤαγ（β）  
のdelete－dジャックナイフ分散推定量は  

（が∂）－∂）2  
∂ま（d）＝憲 

で与えられる・ここでⅣ＝（芸）で，∑Jはすべての可能なS几，dの部分集合についての和をあ  

らわす．このdelete－dジャックナイフ分散推定量は，通常のジャックナイフ分散推定量を改良  

するものとして提案されたが，打一統計量のような滑らかな統計量については次の定理が成り立  

つ．  

［定理叫もし元の推定量∂が，滑らかさの条件を満たすなら，任意の標本点（£1，‥．，∬乃）に  
対して  

∂ま（損）≦∂号（。）  

が成り立つ．ただしd＝2，3，‥．，乃－2である．ジャックナイフ分散推定量は正のバイアスが  

あるから，Uhの場合はバイアスの観点からdele七e－dは勧められない推定量ということになる．  
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FixedSizeCon丘denceReglOnSfbrParame七ersofStationary  
Processes Basedon aMinimum Contrast Estimator  

一橋大・経研 塩濱 敬之  

1Introductiom  

FbrparameterSOfstationaryprocesseswithmeanZerOaJldspectraldensity）Sequentialproce－  

duresareproposedforconstructing丘ⅩedsizeconfidenceellipsoidalreglOnSfbrunknownparame－  

tersusingaminimumcontrastestimator・Thecon丘denceellipsoidsareshowntobeasymptotical1y  

consistentandtheassociatedstopplngrulesareshowntobeasymptoticallye鰯．cientasthesize  

OfthereglOnbecomessmal1whentheassumedpaLrametricmodeliscorrect・   
Weassumethattheobservationsarestationaryprocesswithparametricspectraldensityfe（入）  

whereOisanunknownparameter．TbestimateO，WeuSeaminimumcontrastestimator∂㌘CE）  

whichminimizesthecriterionD（fo，jn）＝j：汀Kij8（＾）／L（入））d入withrespecttoO，Whereふ（入）  

isanon－parametricspectralestimatoroff9（入）andK（・）isanappropriatefunction・  

2 StopplngRuleandMainTheorem ●  

Let（Xt，t≧0）beascalarvaluedlinearprocessofthefbrm  

OO  

ズ亡＝∑αjE呵，亡∈Z  
J＝0  

（2．1）  

whereiEt）isasequenceofi■i・d・randomvariableswithEiEt）＝0andE（Ei）＝g2・Thenthe  

process（X土；t∈Z）isasecond－Orderstationaryprocesswithspectraldensity f（入）■ Wethen  

de丘nethecriterionwhichmeasuresthenearnessoff占tofby  

エ  
∬（ふ（入）／J（入））d入・  β（ふ，J）＝  

Asemiparametricestimator6㌘CE）ofOisdefinedby  

∂iMCE）＝＝argminD（fo，fn（人））・  
β∈◎  

The払1lowlngCOnditionsareimposed・  

（A．1）（i）Ⅵ㌔（入）canbeexpandedas  

吼（入）＝去∫泉ひ（妄巨iヱ入   

（ii）w（x）isacontinuous，eVenfunctionwithw（0）＝1，andsatisfies  

（2．2）   

（iii）M＝M（n）satisfies  

＜∞，1im。→0  ＝几2＜00．  

㍑1／4〟＋〟／乃1／2→O a5乃→∞・  
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（A・2）（i）K（x）isathreetimescontinuouslydi鮎rentiablefunctionon（0，∞），andhasaunique  

minimum at諾＝1．   

（ii）ThespectralmodelJo（入）isthreetimescontinuouslydi鮎rentiablewithrespecttoO，  

andeverycomponentofthesecondderivative∂2fb／∂0∂0′iscontinuousin入．  

SupposethatAssumptions（A．1）and（A．2）holdandiff＝fo，then  

挿（∂㌘Cβ）－∂）フⅣ（0，叩）‾1）  

Where  

珊＝去工芸log榊堤log刷入，  

（2．3）  

（2・4）  

Whichiscal1edtheFisherinformationmatrixintimeseriesanalysis．Fbranyd＞0，1et  

私＝〈β∈R9：（β－∂㌘Cガ））甘（∂㌘Cβ））（β－∂㌘C即）≦d2岬（∂㌘Cg））））， （2・5）  

where入（F（∂㌘CE）））isthesma11esteigenvalueofF（∂㌘CE））．ThenRndefinesanellipsoidwith  
maximumaxisequalto2d（d＞0），aJlditisinthissensethatthesizeoftheellipsoidisfiⅩed．  

Moreover，foranyα∈（0，1）andno（d）determinedby  

no（d）＝Smal1estinteger≧a2／d2Å（F（0））  （2．6）  

wherea2satisfiesP［x2（q）≦a2］＝トα，and入（F（0））isthesmallesteigenvalueofthecovarianCe  

rnatriⅩF（0）．Wehaveh・Om（2．5）七hatforO∈0  

恕P（∂∈軋0（d））＝トα・  
（2・7）  

Thisresultin（2・7）showsthat，forsmal1valueofd，thesamplesizeno（d）yieldsanellipsoidal  

COnfidenceregionof丘Ⅹedsizeandprescribedcoverageprobability・However，thesamplesizeno（d）  

CannOtbeusedinpracticebecauseitdependsontheunknownparameterS．Tbovercomethis，We  

defineastopplngrule  

為＝inf〈れ≧m，m≧α2／d2岬（∂㌘C勒）  
（2・8）  

Wheremistheinitialsamplesize・TheconfidenceellipsoidR7bhaslengthofthemajoraxisequal  
to2d・Moreover，Wehavethefbllowlngtheorems．  

Theorem2・1g叩pOβe加古Aβ餓〝坤如乃β何・Jノα乃d但．卯加埼α乃dβ∈臥me乃，わr班eβf岬p吻  

mJe㌔d頭氾ed哀れ作．卵塊eわJわび輌如は  

（盲）端／れ0（d）→1α．β．αβd→0，  

ぴゐer℃あ（d）由αβ豆乃作．軋α乃d  

（呵ノ石（∂㌘属しβ）フⅣ（0げ（β）－1）  

（呵 ま恕叩∈勒］＝トα「嘲頑0如co耶由ね乃C山・  

（2．9）  

Tbeorem2・2∫叫坤鋸e娩α£Aββ伽汀砂如乃β何．Jノ瓜乃d担．卯加gゐ，α乃dβ∈臥 7Ⅵ帥，舟「娩e  

βt叩p盲明和Je了壱α乃dmo（d）d頭乃ed哀れ「2・βノ¢弗d「g．軋柁呼eC蜘e軌娩eわJわび両加は  

（宜）（㌔／mo（d）；0＜d＜1）∽櫛椚頑再南野血地  （2．12）  

α乃d   

（呵 盟β（為／乃0（d））＝1「嘲叩励c櫛c血c山・  
（2・13）   
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LINEX損失関数のもとでの正規分布の平均の多段階推定法  

熊本大学・工 高田 佳和  

1序  

ズ1，為，‥・を正規分布Ⅳ（〃，J2）に従い，互いに独立な確率変数列とし，〃，J2は未知とする．  

ズ1，…，二㌦を観測した後，平均〝を∂Ⅵで推定したとき，その損失は次のLINEX損失関数で表され  

るとする．  

エ（∂几，〝）＝eXp【α（∂m一刷－α（∂m－〃）－1  

ここで，α（≠0）は既知の定数・予め与えられた定数Ⅳ（＞0）に対して  

且βエ（∂れ，〃）≦Ⅳ  bral川＝（〃，α2）  
（1）  

を満たす標本数mと推定量∂mを定めたい（有界リスク問題）．げ2が既知ならば，固定した標本数現  

に対しては，LINEX損失関数のもとでは，〃は標本平均鬼乃ではなく  

α♂2   

2乃  
∂m＝ズm  

で推定される．∂¶は丸よりもリスクが小さく，ミニマックスで許容的であるからである．このと  

きリスクは  

α2ロ・2  

鋸（∂m，〃）＝巧㌃  

となり，（1）が満たされるためには，標本数mは几≧甘Ⅳ＝わJ2でなければならない．ここで，  

わ＝α2／（2Ⅳ）・しかし，α2は未知であるため最適な固定標本推定方式∂nwを用いることはできな  

い・（1）を満たすためには逐次的に標本を取る必要がある．   

TakadaandNagao（2004）は，Chattopadhyay（1998）の停止時を修正し，漸近的に（1）を満たす  

逐次推定法を提案し，その二次の漸近有効性を示した．ここでは，多段階推定法も純逐次推定法と同  

等の二次の漸近有効性を有することを示す．   

2 二段階推定法  

スタイン（Stein，1945）の二段階推定法をこの間題に応用する・m（≧2）を第一段階の標本数とし，  

全標本数gを次の式で定義する．  

g＝maX（m，［軋槻］＋1）  

ここで，【∬＝まェを越えない最大の整凱∂監＝∑芝1（弟∵‰）2／（m－1），（gm）は  

gm＝1＋慧＋0（去），m→∞  

を満たす正の定数列．β＞mならば第二段階においてg－m偶の標本を取る．ぶ個の標本を用い  

て，〃を∂ぶで推定する．そのときのリスクを  

粘＝且βエ（∂ざ，〃）  

とする．ここで，∂5＝又g－α∂茎／（25■）．二段階推定法が純逐次推定法と同等の二次の漸近有効性を  

持つためには，αに対して，正の下限垢（＞0）  

α＞打＊  
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を定める必要がある．この下限をもとに，第一段階の標本数を  

m＝maX（mo，［沼］＋1）  （mo≧2）  

とすると，次の結果が得られる．   

定理1J＞J＊ならば  

瑚）＝触＋＋仙（1）αβⅣ→0  

粘＝Ⅳ＋  
（2－gO）α21  

2 ）＋0（Ⅳ2）  α5 1l’→0  
Jヲ  

go≧2となるように（gm）を選ぶと，け＞α＊ならば  

粘≦W＋0（彷′2）as Ⅳ→0  

となり，（1）が漸近的に満たされることがわかる．   

3 三段階推定法  

Hall（1981）による三段階推定法をこの問題に適周する・C（0＜c＜1）とK≧0は既知の定数とし，  

第一段階の標本数をmとする．ニ段階までの全様本数を  

頻＝maX（m，rC鴎ト1）  

とし，財1＞mならば，〟1一肌個の標本を抽出する．財1個の標本にもとづき，全様本数を  

財＝maX（弧洒鴫1＋可＋1）  

とする・〟＞殉ならば，〟－殉個の標本を更に抽出する・〟個の標本にもとづき，〃を∂〟  

で推定する．そのときのリスクを  

月〟＝且∂エ（∂肌〃）  

とする・ただし，∂財＝鬼〟－虎弘／（2〟）．第一段階の標本数mを  

m＝0（Ⅳ－d）as Ⅳ→0 （0＜d＜1）  

のように選ぶと，次の結果を得る．  

定理2   

12  
昂（叫＝mw＋ー＋K＋0（1）αβⅣ→0  

言  

‰＝Ⅳ＋ 器（≡一芸一代）＋0（Ⅳ2）αβⅣ→0  

定数Kを  
4 1  

托＞－－T  
C  2  

を満たすように選ぶと  

月〟≦Ⅳ＋0（Ⅳ2）as Ⅳ→0  

すなわち，漸近的に（1）が満たされることがわかる．  
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量子Chapmam叔obbims不等式  

津田美幸 中央大学⊂OE  

松本啓史 国立情報学研究所   

未知の量子力学系の状態（の関数）を推定する量子推定問題について考える．状  

態鞘や抑定すべきilヒg（β）が村数βで微分できるならば，‡Iを子〔：Ⅰ、a汀1さトRa．0不等  

式が不偏推定量の分散の下限を与えることが知られている．この議論は古典的な  

〔1Ⅰ、a・lIl占トRa・0不等式の量子推定への拡張である．－岬一九鞘やガ（β）が微分できない  

場乱古典では〔てhal）‖1a11－Rol）l）ins不等式が重要な位置を占めるが，この童子版は  

全く議論されてこなかった．我々は、量子推定における〔1lla．plⅥaIl－Rot）l）irlS型不等  

式を初めて定式化した．また，f（oike丹4の不等式や大標本の場合についてもいくつ  

かの例を示しながら議論した．本稿では，墨子〔ブh叩nla．ⅠトR′Ol）1〕i王1∬不等式と例の【一  

郎を紹介する．  

1状態と測定  

関心がある物理系がd次元ヒルベルト空間で記述されるとき，その状態はdx（J  

の非負建値エルミート行列p（＝〆≧0）でトレースtr（p）が1のもので表される．  

可測な集合nに値をとる測定は，d次元単位行列んの分角牢  

．／、  
n（ん）（叫山）＝n（山）†≧0）  ／．ノーーー   

∈n   

で表される．状態がβの日射ここのような洲定をして，観測仰が．Y⊂nに入る砕率  

は王  
t中ロ（dしりとなる．状態がpのdl次元の系と状態が打のd2次元の系が  

∈ズ   

あり互いに独立な場合，全系の状態はテンソル積p草グで表される．  

2 量子ChapmalトRobbillS不等式   

系の状態が伽であるとする．ただし，β∈0⊂隠は未知とする．適切な測定を  

用いて関数g（β）の値を推定する問題について次が成り立つ．   

定理1g（∂）の不偏推定量∂の分散l一乙（別の下限は次のように与えられるニ  

（△占g（β））  

（ノ宗占＝tr（卯（エ宗∂）2））・  l引封≧   

・／．こミ．   

ただし，△占は♂の関数に作用する差分作用素  

ノ■（β＋∂ト／（β）  
△占ノ、（β）＝   
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で，塙は  

伽上京。＋塙伽  
、エ宗∂＝（拓）†  △刷＝  

を満たす行列である，  

3 例  

例1（Concurrenceの推定）0＝（0冊＜1）で  

例2（悪魔の階段のモデル）0＝（町0＜β＜ノ豆）で  

expト（巨J（∂））2－（り一打（∂））2）  

美  

lど＋りま〉〈ど十り宣   ′咋′ノJ／  伽＝   
打   ，り）∈股2  

（宜＝＼／ニr），g（β）＝β・ただし，lα〉は複素振幅αのコヒレントベクトルで，  

（g（β），訂（β））は（0，1）×（0，1）で悪魔の階段の形をなす・   

例3（非可換離散一様分布モデル）0＝N伯然数ノで  

J2⑳・‥¢J2   ∂ニ偶数，  

1  

／〕－；＝百  

β／2  

J2㊥・‥¢J2¢Jl針奇数，  

（β－1）／2  

タ（β）＝β．ただし，  

J2＝（1；21f2ト1＝（三3）・   

参考文献   

Tsuda，Y．andMatsumoto，K．（2004）Quantumestimationfbrnon－di鮎rentiable  

models．SubmittedtoJ．Phys．A．quanセーPh／0207150．  
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未知の尺度母数をもつ非正則な分布に対する位置母数の逐次区間推定について  

筑波大学数理物質科学研究科小池健一  

筑波大学数理物質科学研究科赤平‖文   

1．はじめに．一般に，位置尺度母数をもつ分布の平均に対して，非逐次で固定幅の区  

間推定をしようとしても，不可能であることがLcllIIlaIlll［L叫により示されている．  

平均と分散が未知の分布族において，ChowandRobbins［CR65】は，平均に対する固  

定幅の逐次信頼区間を構成している．この信頼区間は，，その2次の漸近展開を求め  

るなど多くの研究がある（例えばWoodroo王も［W77］など）．区間（β－（1／2），β十（1／2））  

上の一様分布に関して，Wald［W50］は，補助統計量を用いたある推定方式が，非  

逐次推定方式よりも優れた逐次推定方式となることを示し，これは，逐次解析の分  

野では極めて重要とされている．   

ここでは，切断分布の位置尺度母数分布族を考え，その位置母数に対する固定幅  

の信頼区間を，AkahiraandKoike［AKO4jにおける方法を参考にして構成すること  

を考える．その結果，台の端点で密度関数が0とならない場合には，新しい推定方  

式が［CR叫の方式より標本数のノ意味で優れているが，0となる場合には，新しい推  

定方式は高々同等であることが分かる．このことは，密度に関する情報を取り入れ  

て推定を行えば，標本数を十分に節約できることを示している．  

2．切断分布における極値の分布の漸近展開   

本節では，AkahiraandTakeuchi［AT95］と同様にして，切断分布における極値の  

分布の漸近展開を求める．   

ズ1，ズ2，…，ズm：…を，互いに独立にいずれも位置尺度母数をもつp．d．f．  

g（（エーβ）／∈）／∈に従う確率変数列とする．ただし，β∈R，∈＞0，由）は，その台が開  

区間（－α，α）で，1imヱ→小Og（ヱ）＝C（＞0）71imzサOg（ヱ）＝C′（＞0）っ1imz－0β′（ヱ）ニ  

ん，1imヱ→。－0 〆（z）＝ん′とする．いま，当＝（芳一β）／∈（宜≧1），当1）：＝mlnl≦i≦几墨，  

拓）：＝TnaXl≦1≦乃℃とし，ぶ‥＝丁－ノ（叛）十拓））／2，T：＝”′（叛）一半托）十2α）とおくと，  

（S，T）の漸近（asymptotic（as．））p．d．f・は，  

〈 

2cc′exp（5卜c十C′）－ま（c十C′））十0（1）（と＞】5‡）t  

O  （その他）  

鵡（5，ま）＝  

となる．したがって，これからS，Tの漸近周辺（as．marginal（m．））p．d．f．を求めるこ  

とができる．  

3．逐次信頼区間の構成とその性質．0＜α＜1なるαに対して，碧α＝旦芋十旦芋  
のg＞0での解をg。，γも＊‥＝g。∈／dとおく（どが既知のときの最小の標本数）．停止  

則を  

Tl＝T（笥‥＝iヰ≧mo  2αd 旦 
＜一  

丁ノー1‾Ju   
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とおく．ただし，mO（≧2）は初期標本数とする．このとき，次の定理を得る．  

定理・逐次推定方式（Tl，【肪1－d，怖1＋d］）は次を満たす．  

（i）沈P（l吼－βl≦d）＝ト凸（漸近一致性））（ii）Tl／が誓1（d→0＋）・  
（iii）且（Tl）／が→1（d→0＋）・   

ChowandRobbins［CR65］は，互いに独立にいずれも平均〃，分散0・2をもつ分布  

に従う確率変数列に対して，平均／↓に対する固定幅の信頼区間を次のように構成し  

た．まず，又れ‥＝∑ニ1JYi／m，βま＝∑ニ1（芳一屠れ）2／（m－1）とし，停止則乃を  

乃：＝inf〈乃≧れol炉≧浸／2d‾25ま〉  

とおく．ただし，‰／2は標準正規分布の上側α／2点，mO（≧2）は初期標本数とする・  

このとき，逐次推定方式（乃フ【鬼乃－d，又乃＋d］）は次を満たす（［CR65］）．  

（i）沈P（凪2－βl≦d）＝トα（漸近一致性），（ii）乃／が＊℃1（d→0＋））  
（iii）g（乃）／が＊→1（d→0十）．  

ただし，れ・＊＊＝t上己／2J2／d2は，J2が既知のとき漸近的な手法により求めた最小標本  

数である．   

定理から，停止則Tlは，乃より期待標本数の意味で優れているといえる．   

一方，台の端点でp．d．f．が0になる場合（正確には，台の両端点での片側微分係数  

が同じ次数まで0である場合）を考えると，同様に構成した逐次推定方式は漸近一  

致性などよい性質を持つが，d→0＋のとき，Chow－Robbinsの方式に比べて期待標  

本数の意味で同等もしくは劣っていることが分かる．   

以上では，p．d．r．の台の両端点での片側微分係数が同じ次数まで0である場合を  

考えたが，次数が端点で異なる場合，もしくは片側の端点のみ0となる場合には，  

m7（ズ（1）－α－β）とれ∂（ズ（m）－ら－β）とで確率分布に収束するための係数7、∂が異な  

るため，範囲の中央（nlidrange）勇んを用いて推測するのは適当でない．   
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