
（20）「統計数理の基礎理論について」に関する研究報告  

小泉和之，囲本征史（東京理科大・院・理），瀬尾 隆（東京理科大・理）：  

欠測値データをもつ1標本および2標本問題における平均に関する同  

等性検定と同時信頼区間について  

西山貴弘，飯渕芳美（束京理科大・院・理），瀬尾 隆（東京理科大・理）：  

多変量Tukey－Kramer型多重比較法とその保守性について  
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内藤貰太（島根大・総合理工），宇田川 潤（島根大・医），大谷 浩（島根  

大・医）：ヒト胎児形態計測データの様相  

KenichiroTamaki（WasedaUniversity）：Secondorderoptimalityfbrestimators   

intimeseriesregressionmodels  
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欠測値データをもつ1標本および2標本問題における   
平均に関する同等性検定と同時信頼区間について  

東京理科大・院・理  小泉和之  

東京理科大・院・理  囲本征史  

東京理科大・理  瀬尾 隆   

分散共分散行列∑＝㌔【（1－βリ＋β11′］である一様構造をもつ欠測値データに対す  

る平均成分に関する同等性検定と同時信頼区間について考える・データ行列（句い＝  

1，…，裾J＝1，…，mとし，勒（≦p）を第ブ列の観測データ数と定義する・′次に，諾揮＝  

（3：1j，＊，X3j，‥・，勒）が完全データになるようにSrivastavaandCarter（1986）で用いら  

れている変換行列Bjを用い，さらにSeo，KikuchiandKoizumi（2005）で用いている  

ような変換行列を利用し，勾＝q旦且という変換を施すと，ZJ…巫メ（CJ朽，72∫云∫）  

を得る・ここに72…α2（1－β）である．   

次に，変換前のデータにおける欠測データ部分が同じ列が隣り合うように変換後  

のデータを並び替え，それぞれに欠測部分を含まないように分割する．またそのグ  

ループ数をβとする．第cグループ（c＝1，…，β）をp（c）×m（c）の完全データ行列と  

すると，検定統計量は，  

p  

∑乃（ま）（和一乱）2／（p－1）  

虚＝ニ1  

晶＝  
β  

∑J（c）今（c）2／∫  

C＝1  

で与えられ，この検定統計量は帰無仮説H。の下で，自由度p－1，Jのダ分布に従う．   

帰無仮説が棄却された下で，α′〃（α′1＝0，α∈jぎー（0））に対するSche鮎型の同  

時信頼区間は有意水準αで，  

α／〝∈α／富士  

のように与えられる・ここで蕾＝拝1，・・・，ち）′，Ⅴ＝diag（m∴…，陀㌻）である・   

同様に，Bonf6rroni型100（1－α）％同時倍額区間は，  

長竿プ＝1～  α；〝∈α声土ま絹   

となり，さらにα′〃に対するTukey型の近似同時倍額区間は有意水準αで，  

α／〝∈α／富士勤，伽  
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となる．   

次に分散共分散行列の構造を仮定しない欠測値データをもつ平均成分に対する検定  

Ho：〝＝0とその同時倍額区間について議論する・まず，∬1，…，∬Ⅳ～乞・五・d・埠（仏∑）  

とし，ランダムに欠測しているとする．欠測の全パターン数をβとし，その時の各  

パターンの標本数をそれぞれnc（c＝1，‥・，S）とする．これについてSrivastaNaand  

Carter（1986）で用いられているBcを用いてxをzcj＝Bcxcj j＝1，…，nCと変換  

する．z。Jの対数尤度関数より最尤推定量れ∑と帰無仮説の下での最尤推定量云が  

求まる．これより尤度比検定統計量入は，  

β 占  

Å＝n園長軌一書几e／Ⅲ卜軌云吼一書氾c  
C：＝1 c＝1  

で与えられ，－2log入は漸近的にx芸に従う・次に∑が既知の時のCov（み）…Cとし，  

eをその推定量とすると，漸近的にr2＝錐■1声は掛こ従う・さらにα′拓∀α∈  
j㌘－（0）に対する同時信頼区間は  

α′〝∈α′み土  

で与えられる・ただし，X芸，。は自由度pのx2分布の上側100α％息   

次に2標本問題における平均ベクトルの同等性検定Ho：〝＝〝とその同時信  

頼区間について考える．Ⅲ1：絆，…，諾悪…五．五．d．悔（拘∑），n2：∬i2），…，諾誓）…  

宜・五・d・叫（〝，∑），欠測の全パターン数をβとし，各パターンの標本数をそれぞれm。，m。（≧  

0）とする（c＝1，…，β）．各ブロックcにおいて1標本の時と同様の変換を施すこと  

により尤度比検定統計量入は  
β 占  

入＝Ⅲ圃盈矧一基（meれ） ／n圃盈矧一基（me擁c）  

C＝1 亡＝1  

となり，－2log入は漸近的に榔こ従う・次に∑が既知の時，Cov（β－み）≡∴打とし，  

その推定量を烏とすれば，r2＝（声－わ）′釘1（声 －∂）は漸近的に掛こ従う．この  

時，α′（〃－〃），∀α∈属p鵬（0）に対する同時信頼区間は，  

α′（〝－〝）∈α′（み－み）士  

で与えられる．  

参考文献  

［1】Seo，T・，Kikuchi，J・andKoizumi，K．（2005），“OnSimultaneousConfidenceIntervals  

forallContarastsin theMeansoftheIntraclassCorrelationModelwithMissirLg  

Data7”toappearinJ・MuliivariateAnalysw・  

【2］SrivastavaJ，M・S・andCarter，E．M．（1986），“TheMaximumLikelihoodMethodfbr  

NonResponseinSampleSurvey，’’surveyMethodolo9y，12，61－72．  
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多変量¶ユkey－Kramer型多重比較法とその保守性について  

束京理科大・院・理  

東京理科大・院・理  

束京理科大。理  

弘
美
 
 

貴
芳
隆
 
 
 

山
渕
尾
 
 

西
飯
瀬
 
 
 

平均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Tukey－Kramer法がある．本報告では，Thkey－Kramer  

法の多変量の拡張である多変量Tukey－Kramer法（Seo，ManoandFujikoshi（1994））  

について紹介し，母集団数が3つの場合の保守性に関する不等式を与えた．さらに，  

対照比較の場合についても同様の結果を与え，最後に母集団数が4つ以上への拡張  

について述べた．   

財＝【〝い ・‥，軌】をた個のp次元ベクトルの行列とする．また，蔚＝胤，…，鋸  
一へ をMの推定量とし，VeC（M）は，Nkp（vec（M），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，5を∑の不偏推  

定行列とし，レ別ま諒と独立でWp（∑，レ）に従うものとする．そのとき，全ての対  
比較に対する多変量Tukey－Kramer法による同時信頼区間は，  

α′（拘一巧）∈［α愉一転）土ち  ，∀α∈花p，1≦豆くJ≦た  

として与えられる・ここで孟p2は，Ⅴ＝∫（すなわち，屯＝d）のときの次のような  

篭弧。統計量の上側100α％点である・  

篭弧・p＝誓警抽一軒（屯g）、1（∬奄－ご∫））  
また，屯＝γ度盛－2叫＋りJであり，穏＝曾2／2，曾2≡軋〃（α）は，パラメータた，レの  

p変量ステユーデント化範囲統計量の上側100α％点である．このとき，多変量一般  

化Tukey予想（Seo，ManoandFujikoshi（1994）を参照）は次のように与えられる．  

Pr〈拙一朽）∈［α′（み宜一顧出。  
）≧ ＞ 

1≦乞＜j≦た，α∈7㍗－（0）   1－α  

すなわち，すべてのg，ゴ（1≦宜＜ゴ≦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，た＝3のときに成り立つことが理論的  

にSeo，ManoandFujikoshi（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っ．  

1－α≦Q咤ル，C）＜Q咤，Vo，C），  

ここに，C＝（c∈が：C二＝e査－eJ，1≦宜＜J≦可，ま昌＝碍ル，C＝（c∈兄た：C＝  

＝ノ石＋、何  e査－eJ，1≦五＜ゴ≦軋また，Voは，すべて異なる五，ゴ，gに対して  d宜ブ  

の一つを満たす行列で，   Q（i，V，C）＝Pr（（Xc）′（L／S）‾1（Xc）≦t（c′Vc）fbranyc∈  
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C）である（fは任意の固定された定数）・さらに，任意の対角行列Ⅴについて，次の  

不等式が成り立つ．  

1－α＝Q（ぢ，g，C）≦Q（ま昌，Ⅴ，C）＜Pr（篭弧＜堵）  

ここに，叫＝ノ両腕一拘）…埠（0，∫），レβ…勒（∫，〝），篭弧＝maX叫…，た＿1（咄㌻1叫）  

である．同様に対照比較の場合，次の不等式が成り立っ．  

1－α＝¢（まニ，Vl，か）≦Q（ま…ル，p）＜Q（£：，V2，か），  

ここに，壬。＝f。（α；p，た，〝，Vl）はⅤ＝Vlのときの篭状．。の上側100α％点であり，  

篭祇・C＝ 1葦賢1〈（霊£一昔た）梅軒1（芯i－ね〉，  
また，壬芸＝ま芝（α；p，た，レ，Vl）ル，p＝（d∈兄た‥d＝e虚－e克，1≦五≦た－1）で  

あり，Vlは，d12＝d13＋童3を満足し，V2は，ノ茄＝∨句言一偏，または，  

席＝ノ高言－∨句言を満足する行列である．さらに，任意の対角行列Ⅴについて，  

次の不等式が成り立っ．  

1－α＝Pr（鷲弧＜琵）≦Q（琵，Ⅴ，か）＜Pr（堤＜引，  

琵ル，莞は7孟弧の上側100α％であり，裾統計量は，ホテリングの㌘  ニ
由
 
 

（
 
 
箭
㌔
自
 
 

ここで，  

統計量  
p
▲
 
度
 
 

m－p＋1の叩／（乃－p＋1）ち，呵＋1統計量）である・   

また，た＝4のとき，任意の正定借行列Ⅴについて次の不等式が成り立つ．  

1－α＝Q（子吉，∫，C）≦Q（ま昌，Ⅴ，C）＜Q（亡ニ，V3，C），  

ここで，ま昌＝ま…ル，C＝（c∈兄た：C＝ei－eJ，1≦五＜ブ≦りであり，V3は，すべ  

＝イ石＋何かつ  ▼ 屯＝J㌫＋  て異なる五，ゴ，J，mに対してノ  宛   

を満たす行列である．さらに，対照比較の場合，任意の正定値行列Ⅴについて次の  

不等式が予想される．  

1－α＝Q（ま；，V4，p）≦Q（ま；，Ⅴ，か）＜Q（f…，V5，p），  

ここでま芸＝ま≡（α；p，た，レル4）ル，p＝（d∈花た‥d＝e壷－eた，五＝1，…，た－1）であ  

り，V4はd12＝d14＋d24かつd13＝d14＋d34かつd23＝童4＋d34を満たす行列，V5  

はノ茄＝l広一ノ忘■tまたはイ茄＝IJ茄－ノ高言Iまたは晶＝l席一偏l  
を満たす行列である．   

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．さらに，た＝4の対比較の場合においても，  

同様にして保守性の程度を考察した．  

参考文献  

【1】Seo，T・，Mano，S・an9Fujikoshi，Y・（1994），“Ageneralized恥keycordecture  
for multiple comparlSOnS amOngmean VeCtOrS，”JoumalqF仇e Amer乞Can  
離αま由王立cαJAββOCぬ如乃，89，676叫679．  
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Nonparametricleastabsolutedeviationregressionfor  

lollg－rangedependelltPrOCeSSeS  

一橋大学大学院経済学研究科 本田敏雄  

1．序   

長期記憶をもつ強定常な2変量時系列†い∴㍉））畏1を観測していくとする．そし  

て1；が被説明変数，差が説明変数であるとする．1‡の差に関する条件付メディア  

ンのノンパラメトリック推定について考察する．（（∫いり）畏1の確率的な構造につい  

ては以下のような仮定をおく．  

1；＝′u（一Yゴ）＋1て，豆＝1，2．．．．．．   

ここで1ノ；＝1’（∬i，Zl）であり，1・；の∫乙に関する条件付メディアンは0であるとする．  

（み漂1は観測されない潜在的な確率過程である．そして（（∫ヱ，Zよ）‡罠1は以下のよう  

に定義される長期記憶をもつ線形確率過程である．   

OCi CG  

圭＝∑擁－j かつ Z吏＝∑cJ〔トノ，  
JニO J＝0  

ここで（（亡ゴ，（l））罠＿∞はそれぞれ平均0の2変量のi．i．d．過程で，4次のモーメントをも  

つとする．わJとcJについては，  

わノ＝J‾（1十7∫）／2ェ ∫（J）かつ り＝ノ‾（1＋「′g）／2ェz（丑．ノ＝1，2っ…，   

である．エ∫（ノ），エz（J）は綬変動関数であり，0＜「′∫＜1，0＜「ノ・z＜1とする．  

ら。＝1，C。＝1とする．   

以上の状況においてェ0を固定した上で，t小0）を標本（（∫い1；））；ヒ1からCllaud一  

王1u∫i（1991）の局所碑形エ1回帰により推定する．  

2．推定量の定義と漸近的性質   

u（∫）のご0でのテイラー展開により以下の式が得られる．  

芳一こ1：0  1／∫i軸∬0＼2 ∠ 
）／12Ju′′げよ）＋1て・  1‡＝′U（ユ：0）＋  
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この式に基づき（恒。），力頃ご。））丁は，次に定義されるβ＝（ん∫β2）了1により推定される・  

Tl  

β＝argmil－脚コ∑抑i；－77rβ霊  
五＝1  

で，鞘＝（1，（ぷ豆－エ。）／げかつ垢＝〟（（∬云－rO）／／l）である・九はバンド幅でた＝  

cγ1－1／5 とする．   

推定量は以下の4つの場合で，それをれ異なる漸近分布をもつ．  

ケース1：1imTl→∞m九日炉7∬エを（71））∨（7も‾7zエ妄（71）））＝0・  

ケース2‥1imTも→∞J丈，7－／α妄，几＝∞かつ1il叫－→∞7t加【7∫エを（門）＝〇C∴  

ケース3‥lilnTl→∞J丈，れ／打妄，氾＝0かつ1il叫い∞71／汀l‾「－zエ妄（㍑）＝∞・  

ケース4：7∬＝7z，  

h車）（E（亡呂））l／2  

＝属（≠0），かつユ盛7－血‾7■Yエを（㍑）＝∞・  1iIll   
イぢ蒜エz（Tl）（E（甜）1／2  

ここで  

Ji，m …（（2－7∬）（ト1心）‾12C7∫エを（n）712‾7∬ かつ  

J乏，几  ～（（2－7z）（ト7z））‾12C7Zエ妄（ゆ12‾7z  

であり，それぞれは∑た1∬豆，∑た1Z五の分散である．   

漸近分布の導出は，Po11ard（1991），MielniczukalldWu（2004）の方法による．漸近  

分布の導出，具体的な形についてはHonda（2005）に詳細が与えられている．ケース1  

ではi．i．d．と同じ漸近分布をもち，ケース2－4では長期記憶の影響を受ける．  

参考文献  

［1］Chaudhuri，P．（1991）・Nonparametricestimatesofregressiollquantilesalldtheir  

localBallaIdurrepresentation，TheAlmalsofStatisiics，19，760－777．  

［2］Hollda，T・（2005）・〃om匹γαme行宮cエeαβまA占βOg伽藍eエ）e祓αf宜0相月eタre5β血かエ0γlダー  

ran9eDependentProcesses，DiscussionPaper＃2005－4，GraduateSchoolofEconomics，  

HitotsubashiUniversity，2005  

［3］Mielniczuk，J・andWu，W・B・（2004）・Onrandomdesignmodelwithdepelldellt 

errors，∫古α吉由土豆cαβ乞m血，14，1105－1126．  

［4］Pollard，D・（1991）・Asymptoticsforleastal〕SOlutedeviationregressionestimates，  

βcoれOme汁豆c7籠e打訂，7‡186－98．  
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エー続計量の漸近分布について  

九州大学経済学研究院 前固宜彦  

1．エー統計量のエッジワース展開   

統計量のクラスとして有用なエー統計量の部分族について，ジャックナイフ分散推定量の漸近  

表現を求め，スチューデント化エー統計量の漸近表現と′‖－リコのオーダーまでのエッジワース  

展開を求めた．またそのエッジワース展開を利用して，実用的な意味で収束のオーダーを改善  

する正規化変換についても試論した．   

ぷ1，…、∬，1をi・i・〔1・F（．りとし，J（可をスコア間数，省一いりを経験分布関数すなわち瑞（‖）＝  

7l－1∑；ヒ1J（先≦′比）とする．ただし什）は定義関数である．このときエ璃充計量の部分族  

上1  

打1（叶頼り血  r（省一）＝  

について考察する．ここで打1（可＝illr（ェ；省一（ごl・）≧再である．このとき，r（瑞）はエー統計  

量の部分族を成す．、布（r（君t）一丁げ））の漸近分散は  

瑚ダ）＝エ．仁ノ（町））J（仲川F（111ill…）一拍）ダ（榊血  

となる．ここでr（ダ）＝ノ言ダ‾1（て↓）J（項血である．標準化工牒充計量のエッジワース展開は  

HellllCrS（1982），Alberillk，PapalldvallZuijlen（2001）等により議論されている．J完（T（fL）－  

r（ダ））のジャックナイフ分散推定量は  

れ  

∂2（J・∫）＝（7い1）∑甘（恥卜r佑）】2  

且ニ1  

となる．ここで瑞；乞は木を除いた71－1個の標本に基づく経験分布関数である・   

本報告では∂2（J，ダ）の漸近表現を求め，スチューデント化工牒充計量ノ嘉（r（凡トr（ダ））／  

∂（J，∫）の乃‾1／2の項までのエッジワース展開を求めた．  

厚理1】スコア関数がJ（1）（・u）は有界で，J（2）（可はオーダー占＞0のLipsl山z条件を満た  

すとする．もし  

エ ｛榊（トF（刷／1d・とょ＜∞  

ならば  
Tl  

∂2（J、ダ）＝J2（J、ダ）…‾1∑α1（苦）＋叱（門川2）  
l＝1  

および  

n．  

＝用‾1／2T＝‾1／2∑レ1（弟）＋n‾3／2∑〃2（ズいぶプ）＋0エ（・n・‾1／2）  

吏＝1  ⊂’，－．コ  

、斥（r（省一）－r（即）  
∂（ユダ）  

が成り立つ．   

LaialldⅥ藩11g（1993）による漸近U一統計量に対するエッジワース展開を使うと，スチュー  

デント化エー統計量のエッジワー ス展開を求めることができる．次の条件を考える．  

（Cl）鞘リ1（ぷ1）l3＋lレ2（∬ト∬2）l3）＜Ⅹ，J2トJ、ダ）＞0．  
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（q）1illlStlpltト∝凧e叩（勅1（弟）川＜1t  

［定理2】（定理1）の条件及びCトC2が成り立つとき  

J石（r（省一）－r（ダ））  
≦ユ十Qrl（ユー）  ＝0（′t‾1／2 ）  Stlp  

ユー   

が成り立つ．ここで   

∂（ノ，F）  

K3 ＝ 且購（∬1）け3丘フレ1（∬1）机（ズ2）レ2（軋ガ2）ト  

ぺ3（こr2－1）  

Pl〔、J・1  

Qn（ご）＝ ◎（JT卜丁－‾1／2¢い）拷（∬）＋丁）  

で，Tは（定理1）で求めた∴好一分解された項を使って定義されるものである．  

2．正規化変換   

エッジワー ス展開を単純に反転しただけでは，信頼区間の被覆確率の収束の速さを改良する  

ことができないことが，多くの研究者によって指摘されている．Kollisl－1i（1981）やHa・11（1992）  

は収束の速さを保障する正規化変換を求めている．この議論を（定理1）の漸近表現に適周す  

ると次の定理が得られる．ここで次の記号を準備する．  

p＝一且【舶）ト軸（榊1（榊2（乱瑚，  

q＝去月舶1）】＋主軸（ズ1）レ1（和2（礼翔一T  

とし，それぞれの一致推定量を丸¢とおき，  

頼）＝汁β2＋十β3  

の変換を考えると次の定理が成り立つ．  

搾：理3】（定理2）と同じ条件の下で  

、′后（r（j㌔）－r（ダ））  
）≦∬卜町）  ＝0（7－，‾1／2）．  SuP   

∫   ∂（ノ，ダ）  

この正規化変換叶）を利用すると被覆確率の収束が0（丁－・‾1／2）となるr（ダ）の信頼区間が構成  

できる．   

以上の結果をGiniのnleandifrerellCeへ応用した結果についても報告した．  

参考文献  

［1］Alberillk，Ⅰ・Ⅴ・，Pap，G・andvan Zuijlen，M・C■A・（20Ol），EdgworthexpallSiollS forL  

statistics，Prvb．Math．Staiist．21，277－302．  

［2］Hall，P・（1992）TOntIheremovalofskewnessbytransformatiouJour・Royal・Statisi・Soc・  

β，54，221－228．  

［3］Helmers，R・、（1982），Edgeworth expansionsforlillear COnlbinationsofor〔lerstatistics，  

カケα兢．Ceγと如封ⅦCねJ略AlnSter（lalll．  

r4］Konishi，S・（1981），Normalizil－gtral－S払rmatiollSOfsolneStatisticsillmultivariateanalysis，  

」翫077ば軌たα，6臥647－651．  

【5】Lai，T・L・andWangっJ・Q・（1993）、Edgeworthexpansionbrsymmetricstat・isticswith  

al）1〕1icatiollStObootstral）methods，StatisticaSinica3，517－542・  
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離散データ解析におけるモデリングと統計的推測  
関東学院大経済学部 布能英一郎  

1．In七roduction  

Å・、J乃はⅢ＜たを満たす自然数。lXとYは独立で  

Ⅹ＝（ズD，ガトズ2．…，ズ人・）～丸1tlltillOll血1（Ⅳ1：軋β1．β2‥．．，軋）、  

恥  β1  β，r一  

∑：‡し，β7’∑：≡。β∴‥’ ∑；≡0β～  

Y＝（†も、i′1t…，Ⅴ‖）～mIt11tinol11ial（Ⅳ2：  

と仮定する。このとき、Asal札C．（1965）は，β・～のMIEを尤度方程式より直接に求めたが、  

パラメー タ変換に工夫をこらすと簡単に求められる。同様に、ⅩとYが独立で  

Ⅹ＝（X（），Xl、X2，‥・．Xん）～Multi11011’lial（Nl：Ou，01，02，・‥  

Y＝（iち，…，yr巨1，｝；。）～Multil10111ial（職；軋…，仇‖－1－∑た”l町  

のときも、上記と同様のパラメータ変換により容易に求められる。更に、これらの場合の九iLE  

について、既に次の諸性質が満たされることがわかっている：（a）不偏推定量である〔・（b）  

自乗損失下で、ilnprOperprior d勘d鞄…舶ん／（瑚1β2・‥恥）に対するベイズ推定量である。  

（c）（丸比E計算において支障が生じる場合を除外すると）自乗損失下で許容的。  

2．対称性をもつ二次元分割表におけるカテゴリーの減少、合併   

Ⅹ＝（Xtj）はkxkrandommatrixであって、Ⅹ～Multinor11ial（N；P＝（恥））と仮定  

する凸なお、0≦勒≦1，∑りpり＝1であるD対称性拘＝裾の仮説の下で、蔚－Jは  

れ＝エ”／Ⅳ，if五＝J，才＝1，2，…，た，毎＝（ごり＋ごJl）／2Ⅳ，ifl≦吏＜J≦たである。そ  

こで、次のような場合に丸ILEを求めてみた。  

例2・1Ⅹ＝（ズり）り＝1．2、…．たとY＝（yJ）i，プ＝1、2八一nは独立なrandomlTlatrixであって、   

Ⅹ＝（X亨］）～Multinomial（Nl；P＝（pl］）），Y＝（nj）～Multinomial（N2；Q＝（q7j））  

を満たし、更にP＝（勒）り＝1、2，…、た勒≧0，勘＝裾およびQ＝（勒）ゴ，プ＝1，2．…，m は  

pり  
払r alll≦亨＜j≦〃t．  qりこ鶴首＝   

∑；≡l裾＋2∑∑1≦i＜J≦γ。pり  

を満たすとき  

例2・2 例2・1における生起確率P＝（拘）りとQ＝（勒）l．」の関係式を  

た  

鋸＝∑翫×  
pせモ  

払r all豆＝1，2，…，ml，  Y～℃【∠一r““′、 

8＝1   ∑芝1紬  

勒＝裾＝∑∑錮×  
1＜Q＜わ＜ん  

に変更したとき  

pjJ  
hr alll≦豆＜j≦用・．  

∑∑1＜。＜d＜町Ip。d  

これらのMLEは、いずれも AsanoのモデルにおけるMLEの拡張になっていることもわ  

かった。なお、丸ILEの具体的な式については、紙面の関係から省略する。更に、  
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◎ カテゴリーが合併する場合  

◎カテゴリーがproportionalに合併する場合  

◎途中が欠落する場合  

○工utEの直接角牢が求められず、Em′ⅠアルゴリズムによってM⊥Eが得られる場合   

に関して考察を行い、MLEの直接解が求められる場合はその具体的な式を、MLEの直接  

解が求められずEMアルゴリズムによる計算で求まる場合には、アルゴリズムの具体的構成  

法を示した。  

3．Bradley－Terryモデルから導かれるモデルにおけるカテゴ  

リーの減少、合併   

Bradley－Terryモデルにおいて、（一般に）MLEの直接解は求められないが、いくつかの近  

似計算法がある。この章では、竹内・藤野（19錮）によるMLE計算法が、カテゴリーが合併  

する場合に拡張できたことを示す。まず、初年度において，〃lチームがリーグ戦を行い、各  

チームの強さは汀1，町2，…，打m 但し、「各チームの強さ」は相対的にしか求められないので、  

町1＋∬2＋‥・＋打m＝1の仮定条件をつける。   

3・1・カテゴリー減少が生じたときに生起確率が「比例配分」の場合 B王、a（11ey－Terryモデル  

において、カテゴリー減少が生じたときに生起確率が「比例配分」の場合、実用上、決して  

不自然でも意味のないモデルでもないが、数理的には面白みを見出せないモデルである。な  

ぜなら、次年度、た＋1，た＋2，…，mチームが撤退するとき、残りの1，2，‥・，たの各チーム  

の強さから次年度のチーム宜がチームJに勝つ確率を計算すると、初年度のチーム豆がチー  

ムjに勝つ確率に一致する。よって、MLEequationsは、単にデータの部分が変更になるだ  

けであるから。   

3・2・カテゴリーが合併する場合 次年度、た＋2チーム、た＋3チーム，‥・，mチームは、  

た＋1チームに合併すると考える。そうすると、各チームの次年度の強さは打i2】＝打1，汀㌘】＝  

町2，‥・，汀ピ】＝打た，打払＝町帖＋打た＋2＋…＋打mと考えられる。これより対戟の勝利確率を  
求め、竹内・藤野の方法を拡張することで、MLEの近似計算法を示すことができた。   

上記の報告に対し、赤平昌文（筑波大），栗木哲（統計数理研究所）両教授より「合併チームの  

強さを聴1＝汀k．1＋…＋打mとしたが、この仮定は、Bradley－Terryモデルの本質である  
「三すくみのない状況」を満たしているか？」との質問を受けた。本報告者は、この点につい  

て全く考察しておらず、検討課題を与えられた。但し、合併チームの強さを上記のように定  

めた時、「三すくみのない状況」であるか否かは定かでないものの、M乱Eを求めるアルゴリ  

ズムの部分については、数学的に全く問題がないことはチェックできた。   

参考文献［1］Asano，C・（1965）Onestimatingmultinomialprobabilitiesbypoolingincom－  

plet・eSamPles，Anrl・alsqftheInstituteqFStaiisticalMathlematics17？1－13・［2］竹内啓・  

藤野和建（1988）スポーツの数理科学，共立出版  
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ヒト胎児形態計測データの様相  

島根大・総合理工内藤貫太  

島根大・医事田川潤  

島根大・医 大谷浩  

1 序  

ヒト胎児は母親の胎内においていかなる発生過程を経るのであろうか？産後の新生児がどの  

ように成長していくのかについての考察は無数存在すると言える．しかし，胎内においてどの  

ように胎児の頭ができ，手がのび，足が出て，といった胎児の“発生”については未だわかっ  

ていないことが多く，系統的な発生のスタンダMドは存在していない現状がある．本報告では，  

ヒト胎児形態計測データの解析を幾つか紹介し，ヒト胎児の胎内での発生過程の解明に向けて  

の接近について議論する．  

2 ヒト胎児形態計測データ   

多数の胎児の臓器の標本実測値がここで議論されるヒト胎児形態計測データである．これは  

京都大学医学研究科付属先天異常標本解析センターにて収集された数万対におよぶ日本人ヒト  

胎児標本の1部であり，現在は島根大学医学部発生生物学教室にて保管・管理されているもの  

である．データの内容としては，個々の胎児について，身長，体重などの外表形態と共に，肺，  

副腎，肝臓など解剖によって得られた100以上の臓器部位の測定値が含まれている．このデー  

タの解析における1つの注意点として，正確な時間パラメータが存在しない事が挙げられるが，  

臨床現場でも用いられている頭部先端から腎部までの距離（胎児頭殿長，CRL：CrownRump  

Length）を時間変数として扱う．  

3 解析の目標  

今年度中に得たい成果は，「胎児発生のスタンダードの構築」である．母子手帳には乳幼児の  

定期健診などで測定された身長・体重などの数億が標準値に対してどれくらい違っているのか  

の目安が得られるような標準発育曲線（スタンダード）が掲載されている．このスタンダード  

の“胎児用バージョン”の構築が目標である．その際，外表だけではなく臓器部位の測定値に村  

してもスタンダードを構築すること，また幾つかの測定値を同時に考慮した多変量的なスタン  

ダードを構築することを目標とする．  
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4 統計解析   

以下において，豆番目の個体（胎児，宜＝1，…，Ⅳ）に関するp個の計測値ベクトルを諾i＝  

（勘い…，ごゆ）Tで表す・ここで，諾として計測される変数としては，例えば頭幅，大腿長，肺  

（縦径，横径，前後径）が想定される．  

4．1．Leave－One－OutMahalanobisDistance‥データxj（j＝1，・・・，N）からi番目のデー  

タ器官を除いて得られるサイズⅣ－1のデータセットから計算される標本平均ベクトルを盃卜小  

（不偏）標本分散をg（t豆）とする・五番目の個体とその他の集団との隔たりを，マハラノビス距離  

阜。）＝（諾i一恵卜乞））Tg品（諾豆一恵卜宜））  

で測る（宜＝1，…，Ⅳ）・同じ物差しで考えるために正規性を仮定し，C（〃，押そi）…ち，〃－1－p  

を用いて［例えば，Mardiaeまαり1979）参照】，五番目の固体のp値  

釣＝P〈触トp≧㌫〉  

が得られる（豆＝1，‥．，Ⅳ）．ここで，C（Ⅳ，p）＝pⅣ（Ⅳ－2）／（（Ⅳ－1）（Ⅳ－1－p））である．こ  

のⅣ偶のp値の順序統計量を考えることで，集団の中の位置づけが判定できる．  

4．2．多次元空間における1次元スタンダード曲線：Ⅳ個の個体のCRLをz宜（宜＝1，．‥，Ⅳ）とし，  

対応する佃のp個の計測値ベクトルを諾宜＝（勒，‥・，ご卸）rとする．CRLとた番目の変数との  

関係を探るために，データ（zl，ご1た），…，（キⅣ，エ〃た）を構成し，CRLを説明変数と見てこのデー  

タを平滑化する．ここでは多項式回帰推定量もしくは局所線形回帰推定量［Fan（1992）］を用い  

′ヽ る．、各変数でこれを実行することにより，CRLを説明変数とした平滑化推定量fl（ヱ），…，以z）  

を得る．このとき，f（z）＝（ム（z），…，以ヱ））rはp次元空間における1次元曲線であり，我々  

はこれを1つの系統的スタンダードと考える．  

4．3．特徴変数に関するQuantileRegression：4．2．のスタンダード曲線からの逸脱があれば，P  

個の変数のどれがその逸脱に強く影響を及ぼしているのかを見ていく必要がある．標準からの逸  

脱が疑われる変数を特徴変数とし，CRLとその特徴変数との散布図に対し分位点回帰【Quantile  

Regression，例えばKoenker（2005）参照］を適用する．新しい個体が，CRLに条件付けしたと  

きの条件付分布の何％点に位置しているのか，分位点回帰はこのことに答えてくれる．  

参考文献   

［1］Fan，｝J・（1992）・Design－adaptivenonparametricregression・J・Am・Statist・Assoc■87，998－   

1004．   

［2】Koenker，R・（2005）・QuantileRegression・CambridgeUniversityPress・   

【3】Mardia，K・Ⅴ・，Kent，J・T．andBibby，J・B・（1979）・MultivariateAnalysis，AcademicPress．  
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叩eetralestimatol．・Whid－inlPliesthaLβhasthesamel●a（eorcOワ、′ergeneeaSinl’egu］arpnrametricestimatjon・  

Thisisash叩COnlras【wiLhthegeneralsen叩al・ametricesti一一IatlOn血oryrWenIsoe入an－1ne－heseeondol・Jcr  

Gaussiuner如icneyofβ．NuIllel・icalstudiesal・egj、IentOCOnfi‖一一tl－etheoreLicalresults・  

I Ilntrodluction 

Theproblemofefncien［1yestimatlngthecoefReientsinalinearregressionmodelhasbeeninvestlgaLed  
widely・WhentheerrorcovariancematrixdependsonunknownparalT－eterS・theI・egreSSioncoerRcientsare  

oftenes［inlatedbygeneralizedleastsqual・eS（GLS）．usingappropriateconsisten［eStima［orsof［heparame－  

ters．Ⅰ【iswe11kllOWnthatstandardizedGLSes【imatorshavethesalTlelimltlngdistributionasthebestlinear  

unbiasedestimatol・．Rothenberg［5］gavehigherorderapproximations【othedisLributionofGLSestimators・  

Tbyooka［8、9］derivedtheasymPtOticexpansionoftherneansquarederrors（MSE）・Sincethesemethodsare  

parame【ric，StandardrootNasymptoticsholdfortimedomainGLSestimatorsIWhereNisthesamplesize・  

IftheautocorrelaLjonstructureoftheunobservableresidualsisnotparanleterizcd・Wethel－COnSLruCtef－  

Rcientestimatorsbyspectralmethods・Thistechniqueissemparametl・icsinceitreliesot－anOnParametric  

spectrnl estimator of the residurtls. 

Thesemiparametl・icmethodofalinearl・egl・eSSionmodelwasintroducedh）′Hannan［l〕1Whoshowed【hata  

h・equenCydomainGLSestimatoracl－ievesasymPtOticatly（heGauss－Marko、・e用ciencyboundundersmooth－  

nessandGrenander，sconditionsontheresidualspectraldensltyandtheregressorsequencelreSpeCtive）y・   

Thel・earePrlnCIPaldifferencesbe拍′eenparametricandnonpara一一一etl・ices【imationtechniquethatareof－  
tengivenintermsofeonsistencyandratesofconvergence・VelascoandRobinson【IO］derivedEdgeworth  
expansionsforthedistributionofnonparame［ricestjmates／rbniguchietal・［7］discussedhigherorderasymP－  

totictheoryforminimunlCOntl・aSteS－imatorsofspectralparameLerS・TheyestablishedthatforsemlParamelric  

estimationjtdoesnotholdingeneralthaLかstordel・efficiency－mPliessecondordereHiciency・   

Thesen叩a）・ametrieestimationentailstheproblemofthebandwidthselection・Applicationsofhigherorder  

asymptoticexpansionstothispl・Oblel一一havebeenstudiedbymanyauthol－S・Robinson［4］studiedfrequency  

dol一一aininferenceonsemlParametricandnonpaJ・ametricmodelsinthepresenceofada（adependen【bandwidth・  

Linton［2】investigatedtlleSeCOndorderpropertiesofvariousquantitiesinthepaJ．tia】】ylinearmodellXiaoand  

Ph川ips［川gavehighel・OrderapproxinlationsoftheMSEofthefrequencydomainGLSes【imators・Linton  

andXiao［3］derivedasylnPtOticexpansionsrorsemipararnetricadaptiveregressionestimators・Theydiscussed  
thebandwidthsclectionbasedonminimizing［he（integraLed）MSE・AIsoXiaoandPhillips［121discussed  

higherorderapproximationsrorWaldstatisticsinfrequeneydomainregressionsvL′ithintegratedprocesses・   

7bniguchietal．［6】establishedtheroo［N asymptotic（heol●yforfunctionalsornonparamc【1－icspeCtrat  

derlS－tyeStimators・Thisisduetothefbc＝hatintegI・山ionofnonparametricspeetraldensltyeStimatorsrecovers  
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rootNconsis【ency・SincetheHannanestimatol・isbasedonintegralfunctionalsofnonparametricestimiltOrS．  

itmaybeexpeCledthattheHannanestimatorhasaltraCti、′ePrOPertjesinhigherorderasymp－otjctheory・   

lIlthispaper，WeWilldevelopthesecondorderasympto【ictheoryIbrthefrequeneydomai11GLSestima－  

torproposedbyHannan［1］．First，WegivethesecondorderEdg錮′Orthexpansionofthedis（ributionofthe  

Hannanestima（Or．Ncxt．weshowthatthebias－a叫ustedversionoftheHannanestiIllatOrisnotsecondorder  

asymPtOtica】】yGaussianefficientingeneral・0［courselifltheresidua＝sGaussian・itissecondorderasymp－  
totical】ye用cient・Asi－1XiaoandPllillips【‖〕、iftheerrorisaGaussianprocess，tllenitholdsthatnrstordel・  

ef鮎iency］mPliessecondordere用ciency．   

Aninreres【lngreSultof（hepaperisthatthesecondorderasympto【icpropel・tiesareindependento［the  
bandwidthchoicefortheresidua）spectralestjmator．Thisimp）iesthattlleHannanestima10rhasthesamerate  

OrCOnVergellCeaSinregularparame［ricestimat血一・Thisisasharpcontrastwiththegeneralsen11Parametric  
estimationtheory・Whereitisknownthatthesecondorderasymptoticpropertiesarestronglyintluencedbythe  
bandwidth（e．g．／Tbniguehietal．t7］）．  
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Sumrrrasy 

Considerable attention has been（lirectedin the statisticalliterature to－  

Wards the constructiollOfcon丘dence bands fbr a simplelinear regression  
model．These con且dellCe bandsallowthe experime11ter tOmakeillferences  

Onthe modelover a particular reglOn OfilltereSt．However，inpractice an  

experilTlellter Willusually arst（もeckthesiglliBcallCe Ofthe regressiol11ine  
be払rel）rOCeedingwitllanyfurtherinfbrencessuchasthoseprovidedbythe  
COnfidencebands．Fromatheoreticalpointofview，thisraisesthequestion  

Ofwhatthecollditiollalcon員dellCelevelofthecoll£dence bandsmight be，  

andh・OmaPraCticalpointofviewitisunsatisfactoryiftlleCOnfidellCeba11ds  
COntainlinesthatareincollSist・entWiththedirectionaldecisionolltheslope．  

Illthispaperitisshowllhowcon丘dencel）andscanbemodifiedtoalleviate  
thesetwoprol）1ems．  

Keywords：SiulPleLillearRegressioll；Con呂dellCeBands；Acceptancesets；Directional  
DecisiollS．  

1 Introduction   

ConsidertlleStandardsimplelinearregressiolllllOdelbasedondata（ri，yi），1≦i≦n，  

so tllat  

、席（（β0＋β1烹卜（β0＋β1烹））／J an〔l v／京ニ（β1－β1）／J  

al・eilldependelltlydistrib11tedasstalldardnorl11al1・alldomvariables，illdepelldelltlyof  

∂2…X喜＿2／（れ・－2），Wllereβご∬＝∑た1（こご査一烹）2・  
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TherellaSbeella・lollghistoryolltlledevelopmentofcoll丘dencel）allds丘）rtllisregres－  

SionlnOdeldatillgalltlleWaybacktothehyperl）01icba11dsofV抗汀killgandHotellillg  
（1929）  

1 ㌧－トてピ  
β0十β1ユ、∈β0十β1ユて土倉  （1）  

foral1二ご∈沢whichmaystillbethemostfrequelltlyemployedballds．WyllnalldBloo  

field（1971）sllOWedhowtoconstructconfidencel）andsofthistypethatguarallteedtlle  
COllfidenceleveloverarestrictedregion．a11dBohrerandFrallCis（1972）sllOWedhowto  

COnStruCtjllStanuPperboulldofthistyl）e・AIso、Grayl）illandBowdell（1967）dis（・uSSed  

COll丘dencel）andswllere theupper andlowerl〕OulldseacllCOnSist oftwo straightlille  
SegmelltS，alldGafariall（1964）1）ioneeredtheworkoll〔：011丘dencebandswithacollStallt  

Widtl10Ver areStricted reglOll・A comlllOllaSPeCt Oftllis wol・kis tllat the coll員dellCe  
balldshavel）eelldesiglledtoachieveastatedcoll丘dellCeleveloverthereglOnOfilltereSt．  

Liuetal・（2005）containsasumlnaryOfrecentworkillthisarea．   

However，illPraCticeitislikelythatthefirstallalysisperformedbyanexl）erimentIel・  

Willbeatestoftheslgni丘canceofthe regressiollmOdel．For aone－Sidedanalysist・he  

regressionwillbe董bundtobesiglli丘cantwhenβ1＞緩＿2∂／ノ罵言，Say，andfbratwo－  

sidedallalysistheconditiollWillbe血＞恋お／応．Furthermore，iftheregressionis  
払undnottobeslgnificant，thenitislikelytllattlleeXPerimellterWillllOtbeinterested  

illCOllductillg anyfurther analysis ofthelllOdel．In particular，tllisilllPlies thatin  

pract・icethecollfidencel）andswillonlybecollStruCtedandappliedillSituatiollSWhere  
theregressionllaSbeenfbulldtobeslgni丘callt．   

Thismodus operandillaStWOilnPlicationsfortlleCOnfidellCeballds．Firstly，丘01na  

theoreticalpointofviewthe110mi11alcollfidellCeleveloftheballdsshouldbequestioned  

l）eCauSetllePrObal）ilisticcalculationsshouldbemadeconditiollalontheregressionllaV－  
illgl〕eenfbundtobesigllificallt・Secolldly：h：OmapraCticalpointofviewtheremaybe  
allunSatisfactoryaspecttotheconfidencel〕a11dsif・fbrexample，theycontai11regreSSion  

nlOdelswithanegativeslopewhiletheslgnificancetesthasdeterlllinedthattheslope  

isstl・ic七1ypositive．   

ThepurposeofthispaperistosllOWhowthesetwoconcernscanbeaddressedby  

Simplemodifications totheconfidence ballds．Whellthesiglli缶canceofthe n10delis  

assessedwitllaOne－Sidedanalysis，itisappropriatetotakeallyeXistingcon缶dellCeballd  

l11ethodologyalldtonlOdi＆itbyremovlnglineswithnoll－POSitiveslopes．TllelllO〔1ified  

COnfidellCel）a11dssatisfythel・equiredcoll丘dencelevelwiththeslllglecaveatthatthey  
Shouldonlyl〕euSedwhentlleregreSSiollmOdelhasbeenfoundtol〕eSlglliBcallt・Whell  
theslgllificanceofthemodelisassessedwitllatWO－Sidedallalysis，itwi11beseentllat  

Silnilarmodi丘cationscanalsousual1ybemadetothecollfide11Ceballds．  
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M統計量に基づく対照群との多重比較法  

横浜市立大学・国際総合科学部 白石高章  

1 はじめに   

ある要因Aがあり，克個の水準Al，…，Aたを考える．水準は群ともよばれる．水準4  

における標本の観測値（先1，∬払…，薫乃i）は第豆標本または第豆群とよばれ，平均鮎  

分散グ2である同一の連続型分布関数ダ（（∬一帖）／α）をもつとする・すなわち，  

（竺㌘），  利札）＝捗1′（∬iJ）＝J2・  P（ガiJ≦∬）＝ダ  

このモデルで，第た群を対照群，その他の群は処理群と考え，どの処理と対照の間に差  

があるかを調べることである．  

1つの比較のための検定は，  

帰無仮説筏：擁＝擁  

に対して3種の村立仮説  

両側村立仮説ガタ士 ‥ 拘≠槻  

片側対立仮説ガヂ＋：仇＞侮  

片側対立仮説職4‾：拘＜陶  

となる．これらの同時検定が考えられ，ダ（∬）が正規分布のときには，ダネットの手法が  

知られている．  

1≦五≦た－1を満たすすべての豆に対して，拘一拍の区間推定に興味があるものと  
する．定数α（0＜α＜1）をはじめに決める．豆＝1，…，た－1に対してムを区間とする・  

P（乞＝1，‥・，た－1に対して，〃豆一擁∈ム）≧1－α  

となるならば，耕一擁∈J豆（1≦豆≦た－1）を，（拓一抽：官＝1，‥・，た－1）に対する信  

頼係数1－αの同時信頼区間とよんでいる．  

ダ（£）は未知であってもかまわないものとし，M統計量に基づいて，同時検定と同時  

区間推定について考察する．  

2 同時信頼区間   

毎た，∂れを  

レ宜た≡  ，∂n≡浣妾差障封  
町端．＋れた∬た．  

れ五＋乃た   
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で定義したものとし，  

珊≡浄（  
∬け－わ乞た＋（m宜／瑞）・β  ぷ宣j－わ成一（乃七／鞘）・β  

－ニー∑い   Jm  

2  

〈¢（碧卜柵））  
∂孟（ゆ）≡  

乃－た  

ズ五メーズ豆   

¢（ズ£）≡ニ∑ゆ  ，∧㌔≡71宜＋mた  
′ヽ α乃   

とおく．  

鞘≡′詣〈◎（  ま））  

Åま＋入た  

甲（£）血  

Åた  

とおき，d（克，Å1，‥・，入た；α）を，月（f）＝1－αを満たす壬の解とする・  

苅（β）＝ 一価・軋（軒d（た，入1，…，入た；α），  

℃（β）＝ 舶・∂m（桝・d（た，ス1，‥・，入た；α）  

を満たす♂を，それぞれ，抗（α），エ宜（α）とする．ここで，つぎの定理を得る．   

定理 正則条件の下で，信頼係数1－αの漸近的な同時両側信頼区間は，  

ん（α）＜拘一拍＜抗（α）（五＝1，…，た－1）   

で与えられる．  ロ   

また，同時片側信頼区間の理論も同様に構築できた．   

ゆ（∬）として，頃∬）＝maX（min（∬，1．579），－1．579）を採用し，正規分布，混合正規分布，  

ロジスティック分布，両側指数分布，ま分布のときでのダネットに対する提案した手法の  

漸近相対効率の値を求めた．その結果，正規分布のときは，提案した手法がダネットの  

手法より3％しか落ちないが，正規分布以外の分布のときには，提案した手法がダネッ  

トの手法より良いことが解った．  

3 その他の考察   

同時検定の漸近理論も構築し，同時信頼区間のときと同様な棄却城を得た．肉芽種病  

の事例を基に，提案した手法を使って，実際のデータ解析が行えることを示した．また，  

提案した多重比較法が外れ値に関する頑健性をもつことを例証した．   

最後に，第2節の統計量の構成法と同じようには，すべての対比（contrast）の多重比  

較法を構成できないので，異なる構成法により，すべての村比（contrast）の多重比較法  

の理論を構築した．  
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Informationinequalityboundsfortherisk  

大谷内奈穂（筑波大。数理物質）  

赤平 昌文（筑波大。数理物質）   

統計的推定論において，通常は，母集団分布の密度関数に滑らかさ等の正則条件を課して母数に関する推  

定を行うことが多い．このような正則な場合には，Cramむ－Raoの不等式が成り立ち，有効推定量であるため  

の必要十分条件が得られ，この結は漸近有効性の概念につながっている．一方，非正則な場合，すなわち密度  

関数が必ずしも正則条件を満たさない場合には，正則な場合のようにはいかない（［AT9恥本論では，まず，  

非正則分布族の典型的なものとして，切断正規分布族において，位置母数βの推定問題についで情報不等式  

を用いて考察し，さらにより一般の非正則分布族の場合について拡張する．また，ある条件を満たす密度を  

もつ分布族における位置母数のPitman推定量の漸近展開を求める．さらに，適当な情報量を用いて，非正  

則な場合に適用可能な情報不等式の導出についても考察する．   

1．切断正規分布族におけるBayesリスクの情報不等式   

切断正規分布族における位置母数♂の任意の推定量に対するB町eSリスクの情報不等式を構成し，さら  

に，Bayes推定量とその下界の達成について論じる（【002j）．まず，ズ1，…，ズmを互いに独立に確率密度関  

数（p．d．f．）由一∂）＝he－（才一∂）2／2 拍－βl＜Å／2），；＝0（その他）をもつ切断正規分布に従う確率変数  

とする．ただし，入＞0は既知，た入＝1／［2ノ茄錘（1／2卜（1／2川た1．0418とし，－∞＜β＜∞とする．ま  

た，∬入：＝1imょい→卜＿l／2．。p（諾）＝たe一入2／8とする．  

定理12乗損失と一様事前分布叫一丁，丁）に関して，βの任意の推定量∂のBayesリスクγT（∂）に対する情  

報不等式  

盛蕊中丁（∂ト姦）≧一義 
（9現＋私・5）＝：姉）  

が成り立つ．また，2乗損失と一様事前分布打卜丁，T）に関するB町eS推定量は漸近的下界β2（∬入）を達成  

する．   

2．一般の非正則分布族におけるBayesリスクの情報不等式   

第1節の結果をさらにより一般の非正則分布族の場合について拡張する（【AOO2】）．まず，ズ1，ズ2，…，二㌦，…  

をたがいに独立に，いずれも（J一有限測度〟に関する）密度p（エーβ）をもつ分布に従う確率変数列とし，  

β∈Rlとする．ここで，p（・）に次の条件（Al）～（A3）を仮定する・  

（Al）p（∬）＞0（α＜エ＜わ）；p（ヱ）＝0（その他）である．ただし，α，わは定数とする．  

（A2）pは開区間（α，b）上で2回連続微分可能であり，1im。→叶Op（諾）＝1im。＿トOp（∬）＝：C＞0，1im。→ト0〆（ご）  

＝－1im。→叶0〆（∬）＝：ん≦0である．  

（A3）0＜∫：＝－ガ（d2logp（諾）／血2）p（ご）郎（∬）＜∞・  

また，ん：＝£（〆（翔2／f車）血とすると，∫＝ん－2九となる・ここで，九＞0とする・  
定理2条件（Al）～（A3）の下で，2乗損失と一様事前分布打卜丁，丁）に関して，βの任意の推定量∂＝∂（Ⅹ）  
のB町eSリスクrT（如こ対する情報不等式  

藍中丁（∂卜姦卜去（3c2功一溜＝：瑚  

が成り立つ．また，2乗損失と一様事前分布打卜丁，丁）に関するBayes推定量は下界哉（c）を達成する・   

3．非正則分布族におけるPi七man推定量   

非正則分布族の位置母数に対して，一般Bayes推定量であるPitman推定量の漸近展開とその漸近分散を  

求める（【AOT呵）．まず，弟，為，‥・，ズれ，…をたがいに独立に，いずれも（J－有限測度〃に関する）密度  
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J（ご－β）をもつ分布に従う確率変数列とし，β∈Rlとする・ここで，封・）に次の条件（Al），（A2）を仮定する．  

（Al）′（ご）＞0（α＜諾＜頼J（諾）＝0（その他）で，′（諾）は区間（α，わ）上で2回連続微分可能とする．ただ  

し，α，むはα＜らである定数とする．  

（A2）A：＝1i恥→叶OJ（∬），β：＝1im。→♭＿OJ（ご）とする．ただし，0＜A＜∞，0＜β＜∞，A≠βとする．  

いま，q＿：＝maXl≦i≦nXi－b，亘：＝minl≦i≦nXi－a，∂：＝（5＋Q）／2とすると，0のPitman推定量は  

∂pr：＝ガ♂nた1∫（ズ慮－β）舶／ガロた1∫（ズ五－β岬となる．ここで，ぶ：＝陀（∂一恥r：＝れ（否一旦）とする．  
定理3轟件（Al），（A2）の下で，Pitman推定量∂pTの漸近展開は   

r（e（A‾βげ＋1）  

十Op（  
十
 
 
 

ぐ
U
 
 

ニ
 
 

）
 
 
 

∂
 
 

r
 
 
 

P
 
 

（
∂
 
 

（
 
 
 

乃
 
 

2（e（A‾叩－1）  

で与えられ，その漸近分散は  

鴨（m（∂pT－β））＝  
1  Aβ  

d£十0（1）  
（A－β）2 A－β  eAt－e朗   

となる．   

4．非正則な場合に適用可能なBay朗リスクに対するVincze型情報不等式   

母数空間内の任意の2点で不偏性をもつような推定量の分散の凸結合に対する情報不等式を構成する．実  

はVincze［V92］も同様の不等式を考えたが，その下界を達成する推定量は存在しなかった．そこで，［V92］と  

は異なる方法を用いて，その下界を達成する推定量を求めることができる（［AOO3＝004］，【OAO5j）．  

参考文献   

［AOO2］Akahira，M■andOhyauchi，N・（2002）・Informa七ioninequalities払rtheBayesriskforafamily  

Ofnon－regulardistributions・Ann・血st．Siatist．Math．，54（4），806－815．  

【AOO3］Akahira，M・andOhyauchi，N．（2003）・AninformationinequalityfortheBqTeSriskapplicable  

tonon－regularcases・Prvc・SyrTtPOS．，Res．hlS毛．Math．Sci．，勒oto thliv．，1334，183－191．  

〔AOTO3］Akahira，M・，Ohyauchi，N・andTakeuchi，K・（2003）・OnthePitmanestima七orforafamily  

Ofnon－regulardistributions・MdthematicalReseart：hNoteNb・2003－008，InstituteofMathematics，  

UniversityofTsukuba．InrevisioninMetron．   

【AT95】Akahira，M・andT乱keuchi，K．（1995）．Non－RqgularStatisticalEstimation．LectureNotesin  

StatisticslO7，Springer，NewYbrk．   

【002］Ohyauchi，N・（2002）・ComparisonoftheBayesrisksofestimatorsforafamilyoftruncatednormal  

dis七ributions・CorTmun・Siatist・－77LeOryandMeth．，31（5），699－718．  

【004］Ohyauchi，N・（2004）・TheVinczeinequalityfbrtheBayesrisk・J．JqpanStatist．Soc．，34（1），  

65－74．   

〔OAO5］大谷内奈穂，赤平昌文（2005）．LowerboundsfbrtheBayesriskofunbiasedestimatorsinnon－  

regularca5eS．京都大学 数理解析研究所講究録1439，24ト253．  

［V92］Vincze，Ⅰ・（1992）・OnnonparametricCram6r－Raoinequalities．In：OrderStatisticsandNonpartL－  

metrics：77LeOryandApplications（P・K・SenandI．A．Salama，eds．EIsevierSciencePublishersB．  

Ⅴ．），439－454．  
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Limit theoremslbr maximum ofstandardized  
U－Statisticsdefinedbyweakiydependent  

SequenCeS  

創価大学・教 吉原健一、武蔵工業大学・工 金川秀也   

Introduction and鼠esul七s  
LetXl，X2，・・・bei．i．d．randomvariableswithcommondistributionfunctionF（x）  

definedonaprobabilityspace（n，ア，P）・Leth（x，y）beasymmetricfunctionand  

de負ne   

たれ       媚，乃＝∑∑た（ズゎ弟卜伸一た）♂  
た1J＝た＋1  

whereO＝Eh（Xl，X2），HorvathandShao（1996）consideredthelimitdistribution  

払r maximally selected standardized U－Statisticslin the degenerate case，thatis，  

Eh2（Xl）＝Owhere  

抽＝／柚封卜岬（封）・  

Then，thereareorthogonaleigenfunctions（pj（x）；1≦j＜∞）andeigenvalues  

‡入J；・1≦j＜∞）suchtha七   

比川捌≠姜柚）勒（封））2d榔（封）＝0 
（1）  

and  

榊1榊1） 
＝〈 

It払1lowsfrom（1）and（2）that  

OO  

現九（弟，ズ2卜♂）2＝∑入孟・  
た＝1  

（2）  

Let†Ni；1≦i＜∞）beasequenceofindependent，Standardnormalrandomvari－  
、主  

＝（＝罠1入網）盲                        ．  The払1lowlngtheoremisduetoHorvath  ables and define Z   

andShao（1996）・  

Theorem A．We assumeihat  

成2（方1）＝0 ∽d O＜打言＝β（呵弟，芳2トβ）2＜∞・  

7Ⅵem，αβ㍑→∝）  

l［ノ言、，－i q 苛 
（2loglog柑）一書max            l＜た＜几  

㌧乙   
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Theobjectofthisnoteistoconsidertheanalogoustheoremwhentheunderlying  

sequencesatisfiessomeabsolutelyregularcondition・Let（＆）beastationarypro－  

cesswithdistributionfunctionF．W占saythat（Ei）satisfiestheabsolutelyregular  

conditionif払rル【急＝グ仔α，・‥，狛（α≦あ）  

β（乃）＝βsupIP（卯聴∞トP（A）l→0（れ→∞）・  
A∈ルt㌘  

Weconsiderthe払1lowlngCOndition・  

Condi七ionsLet（Ei）beastationary，absolutelyregularsequenceofrandomvari－  

ableswithdistributionfunctionF．  

（Ⅰ）Fbrsome6＞OthereexistsapositiveconstantKsuchthat∑芝1nβ島（n）＜∞  
and   

／／帖折叫岬（y）≦蹄諾珊わも肝∂≦打撃  

（ⅠⅠ）0＜♂2＝JJ（九（∬，y）－β）2dダ（∬）dダ（封）＜∞．   

Putこん，れ＝∑た1∑鎧頼鵬，もト伸一た）β・  
Theoreml・飢仰0βeCoれdま如乃伸毎払．mem  

l  l抗，れl  阜z．  
（3）  

WecanrewriteTheoremlashllowswhenConditions（Ⅰ）and（ⅠⅠ）hold＄．  

Theorem2．SILT）TlOSe ConditionA holds．mcn  

l  l抗，几l 旦 Z  
（4）  

→   
2loglogm瑛完  Ⅴ（抗，m） J  

参考文献  

［1】Horvath，L・andShao，Q．－M．（1996）Limittheorem董brmaximumofstandard  

U－StatisticswithanaPplication，Ann．Statist，24，2266p2279．  

【2】Kanagawa，S・Takan0，S・andYbshihara，K．（1997）Convergenceofchangepoint   

estimators払rweaklydependentdata，No叩αremtricStatistics，8，379－392・  

［3】Ybshihara，K・（1976）LimitingbehaviorofU－Statisticsfbrstationaryabsolutely   

regularprocesses，Z・Wahrsch．Vbrw．Gebite，35，237－252．  

［4］Ybshihara，K・（1992）肋α的d呼印demまβねc加β如βe脚eれCeβαれd兢e豆r叩pg盲一   

Cα知和βノ抽g・上馳mmα如乃がほOr封舟r祉Jeα的d印e柑d純子β印祝e†lCeβ，Sanseido，  

Tbkyo．  
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Aconvexcombinationoftwo－SamPle tLstatistics  

鹿児島高等予備校 戸田光一郎  

鹿児島大・理  大和元   

1． 序   

次数（kl，k2）の対称なkernelh（：rl，．‥，こrkl；yl，．．．，yk2）をもつestimableparameterO＝0（F，G）の  
推定量として，ぴ一統計量の凸結合㌦1，m2を考える：ズユ，…，ズ乃1を分布ダからの大きさmlの標本，  
れ，…，㌦。を分布Cからの大きさm2の標本とする・む｝（α1，‥・，αJ；可（J＝1，…，た）をα1＋■・・＋叫＝沌  
を満たす正の整数α1，：‥，αJについて対称な非負の関数とし，址，（恥■・・，αJ湖（J＝1，‥り可の少なく  
とも1つは正とする・Jl＝1，…，た1とJ2＝1，…，た2に対して，力価J2）（ユ，1，‥・，∬JlⅧ1，…朝2）を次で与  
えられるkernelとする；  

九（山2）（こγ1，・‥，ごJl；封1，‥・，恥）  

∑二⊥．‖⊥－＿ふ． ∑ニ⊥…山1♭〈 項1‥‥，す11；抽（妬‥．，βJ2；た2）  d（ん1，ム）d（た2，J2）∠一rl十・・＋り1＝鬼1∠一β1＋‥車J。＝毎 W、’⊥’■‥’‘ Jl’一㌣⊥′、ん1し）」∴‥◆’VJ2’川エノ  

×ん（エ，‥り ；色望，…，  

fl TJ1 β1 βJ2  

但し，和∑三1＋‥．巾J＝たはαユ＋…＋αJ＝たを満たす全ての正の整数α1，…，αJについてとられ，更  

に勅J）＝∑三1十…巾J＝んひ（α1，…，αJ；叶ム＝1，・‥，た1とゴ2＝1，…，た2に対して，祀1栗）をkernel  
九（れ力）に対応するぴ一統計量とする・軋，（αユ，…，αJ；た）の対称性より，kernel九（山。）（∬ユ，…，諾Jl；仇，…，振）  

はそれぞれ∬1，…，∬Jlとyl，…勅。に関して対鱒である・ある力またはJ2に対してd（た1，Jl）＝0ま  

たはd（た2，ゴ。）＝0のときには，対応する祀要は0とする．このとき，βの推定量として，次で与え  
られるU一統計量の凸結合㍑い笹。を導入する；  

た1 ∑  刷d鋸） （；北）咄悪  ㌦1，m2＝  
か（れユ，たJβ（乃2，毎）  

Jl＝1J2＝1   

但し，坤，た）＝∑‡＝1d（机）（；）・  

2． とん統計量の凸結合への近似と展開   

Ⅳ＝乃1＋m2とおき，Ⅳ→∞のとき条件  

乃2  

賢→p，有→1－p（0＜p＜1）  
が成り立つとする．kernelんに対して，  

折1‾1｝た2）＝叫ん（弟，礼ズ2，ズ3，…，端ユー1；11，鴇，‥リ‡完2）］，  

〆鳥1，鳥2瑚＝β［叫範，ズ2，‥・，ズた1；†1，li，鞄，‡ち，…，鴇。－1）］，   
れ0（∬1）＝可坤1，ズ2，…，端1；坑，‥・，l完2）］，毎1（仇）＝叫ん（弟，…，ズ鬼1；仇，lち，…，†宝。）］，  

転0（諾1，∬2）＝可九（諾1，∬2，端，…，方夫1；㌢1，…，鴇3）］，  

如，2（封1，y2）＝現ゐ（弟，…，ズた1；紬馳，鴇，…，†完2）］，  

れ1（⊥Itl；yl）＝卯恒1，私…，ズた1沌1，鴇，…，鴇。）］  

とおき，更に  

九（1，0）（ 霊ユ）＝れ。（こ℃1トβ，ん（叫（yl）＝如1（仇ト∂，  

ん（2，0）（∬ユ，∬2）＝転。（∬1，∬2トれ。（∬1ト軋。（∬2）＋β，  

㌦欄（仇，封2）＝¢叩（⊥rl，∬2ト毎ユ（仇卜軸1（的）十β，  

ん（1，1）（∬1；河＝れ1（∬1；仇トれ。（‘γ1トぬ1（yl）十♂，  
∂至，0＝陶申（1，0）（弟）］，碍1＝1′αγt紳1）（坑）］・  
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d（た，り＝W（1，‥リ1；た）＞0のとき，定数∂た＝如（た，た－1）／d（た，た）を用いて  

（たニ1）＝慧＋0（嘉），  畿簑（冨）＝ト告十0（去），  
d（た，た－1）  

か（乃，た）  

発令（；）＝0（嘉）（J＝1，…｝た－2）  
と表すことができる・γ1＋…＋γJl＝た1（Jl＝1，…，た1）およびβ1＋…十βJ。ニた2（J2＝1，…，た2）を  
満たす正の整数γユ，…，り1とβ1，…，βJっに対して，条件  

坤璧虹色，・‥，生包；ヱ」ヱ，…，邑隻が＜∞  

rl  γJl  β1  βJ2   

が成り立つとする．  

Theoremll〃（1，・．．，1；鳥）＞0とする・このとき，  

㌦1，n2－β＝軋1，れ。り＋妄わ町軋れつ，  

但し，茸＝軋1湖円＝0（〃－2）であり，  

抑＝軸…2〕－♂）＋〆腑1） －β）・  

p  

（1）   

2標本び一統計量に対するⅨoroUukandBorovskich（1994）の結果を用い，それに基づく近似を行う  

ことにより次の展開が得られる．叫ご），¢（∬）はそれぞれ腰準正親分布の分布関数，密度関数とする．  

Theorem2 祝）什…，1；可＞0とし，条件（1）及び  

舵叩輌）】＜1（ゴ＝1，2），叫（礼…）∬机；｝1，…，瑚3＜∞  

が成り立つとする．このとき，  

s3p回貯悔1，几2－β）≦£ト卯）‡＝＝0（〃‾1／2），  
但し，  

α霹＝雲∂…，0＋如いJ2＝誓 恥＋菩 恥  

仰＝☆〈耳叩㈹（瑚］3十身坤（0，1）（捌3十患現㌦吋1）抑1）（榊（1，り軋れ）】  
＋幣印（1，0）（榊（1，0）（瑚（叩埴1，翔＋ 割抑）（榊（0，1）（榊（0，2極湖〉，  

〆0） む㈹  

訂石 船）十り2，Ⅳ（ト翻（可十  
講話  

可1－∬2）¢ト）．  q＊（∬）＝嘩（∬）－  

Corollary3 2標本U一統計量U几1，九っと2標本≠統計量㍍1，れ2のエッジワース展開の差は  

荒ト÷¢（…（ト柵）］■  

参考文献   

川KoroUukandBorovskich（1994）．7職eoryqfU－Statistics．  

［2】Tbda，K．andYamato，H．（2005），（toappear）．  
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Ja・Ckhi丘ngaconvexcombinationofone・Sample tLs七atistics  

鹿児島大・理  大和元  

鹿児島高等予備校 戸田光一郎  

都城高専  野町俊文   

1． 序   

次数kの対称な1くernelh・（．tll，…，1－k）をもつestimableparanleterO＝0（F）の推定量として，U一統  
計量の凸結合㍍（TbdaandYamato（2001））を考える：ズ1，…、∬nを分布ダからの大きさ乃の標本  
とする・J＝1，…，たに対して，祝）（γ1，■・■，一～－J；た）をγ1＋‥■十γJ＝たを満たす正の整数・rl，…，】rJについ  
て対称な非負の関数とし，址車、1，…，り；可の少なくともlつは正であるとする■J＝1，…，たに対して，  
ん（ノ）（こモー1、…‥Ⅰ、J）を次で与えられるkernelとする；  

仙1，・・・－ユIJ）＝言 お∑ニ＋‥．十TJ＝た 頼1－・■・，γJ桝じエ）…｝），  

rl rJ  

但し，和∑∴十‥車J：たはn＋‥・＋り＝たを満たす全ての正の整数了、い…，7、Jについてとられ，更に  

d（た，J）＝∑∴＋…小ノ＝た小一1，…，7∵た）・J＝1，…，たに対して，源一を1くerl－elわ（J）（・r巨・・、こγJ）に対応する  
ひ統計量とする．あるJに対して，d（た，ノ）＝0となるときには，対応する祀）は0とする．このとき，  
ぴ一統計量の凸結合lニは次で与えられる；   

た      精義蓬捌（糎，  
但し，坤，た）＝∑‡＝1d（た，ノ）（；）・  

2． ジャックナイフy一統計量   

U一統計量の凸結合㌦に対して，∬iを除いた大きされ・－1の標本に基づく統計量㌦＿ユを㌦＿ユトj）  
（豆＝1，…，・汀）とし，監＝吉∑ニ1†㌔－1トりとおく・同様に，ズよを除いた大きざm－1の標本に基づく  

び一統計量こだ1をこだ1（－ま）（・よ＝1，．．りm）とおくと，  

かた，メ）（門■沖㌘J・  か叫’；1）×王室押（－j）＝  
監＝  

β（れ・－1，可   β（和一1，た）  

このとき，‡もに基づく♂（ダ）のバイアス修正ジャックナイフ統計量抒は次で与えられる；  

た  

†ご＝乃㌦－（れ－1）監＝∑れn・，た誹穂），  
J＝1  

但し，dJ（乃，た；J）＝（壷（ごトポ≡ね（Tt‡1））d（克，J）であり，∑‡＝1d隼，た；J）＝1・特にた＝2の  
とき，Ⅴ一統計量1んに対してdJ（′n・，2；1）＝0，dJ（れ・，2；2）＝1であるので，1んに基づくバイアス修正  
ジャックナイフ統計量吋はU一統計量乙㌦と等しい．   

d（た，た）＞0のとき，係数β＊を用いて  

（たニ1）＝告＋告十砦十0（嘉），  畿笠（芸）＝ト告十告十告十0（去），  
d（た，た－1）  

（たニ3）＝票＋0（去）  （たニ2）＝票十砦＋0（去），   
d（た，た－2）  d（た，太一3）  

か（n，た）   か（†l，た）  

と表すことができる（係数β＊についてはY瓦matoetal．（2005）を参照されたい）■  
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1≦jl≦・‥≦尭≦んに対して，条件叫ん（弟1，．．．，弟た））2＜∞が成り立つとする．  

命題1 d（烏，た）＞0とする．このとき，十分大きなmに対して  

β22＋2碗2  

〉匹√イト〈告十   

β21＋2β31  

ミー＋＝ミニニー喜  

一（票＋  

）【こ√㌘‾い－β］  

†も3   れ．3  

β2十2β畠3  〉肝2）－ 町警腔3）－町月れ，  
㍑3  

但し，呵月几l＝0（和一4）－   

krnel恒J）（こrl，…，ガノ）（ブ＝1，…、た）に対して，  

βJ＝叫ん（ノ）（弟，…，ろ）］，  

ゆ（恒（ご1，…，ユ！。）＝叫－・（ノ）（ズ1，・・・，ズノ）lズ1＝こγ1，‥■，ズ。＝・r。］（c＝＝1，…，J）  

とおき，ブ＝1，‥．，たとc＝2，3，…，たに対して，次のようにおく；  

咄（∬1）＝中山（ズ1巨鯨  

c－ユ  

咄（£1，‥・，∬。）＝軋緑（町・■リエ。ト∑ ∑ 咄（町・・・，∬ヱート∂J・  
よ＝ユ1≦ヱ1＜‥・くJ▲≦c  

更に，J。＝Ⅴ叫擁），。（乱‥・，瑚］（c＝1，2，3），亀＝Co叫三三（ズ1），才杜ノ）（鋸］（ノ＝1，2）・  

命題 2 d錘，た）＞0とする．このとき，  

が伸一1）2  

肌呵悪）＝去た2α要一   
（お…－♂宣〉  

（た－1）2（た2一触十2）  た2（た－1）3（た－3）＿2 ■  
ー2触）た2α≡－   ロろ  

た2（た－1）2（た－2）2  

J言一叫ト1）鋸£聖1－2た（ト2）β2（場＋0（去）・  

c＝た，豆＝1，2，3及びc＝た－1，壱＝1に対して∂…，（り＝Vα叫綽1，…，ズi）】とおく・このとき，  
J…＝∂≡仰J書＝2∂羞，（1）＋∂冨，（2），グ言＝3∂三相＋3∂三，（2）＋∂羞，（3）が成り立つ・  

系 3  
㍍（た－1）2  

財甜（吋）＝上品ぎー                一n．   （2α≡一項＋0（嘉）  
2†12   

た2（た－1）2  

∂三，（2，＋0（嘉）・   
2乃2  

d（た，可＞0のとき，抒はそれぞれの関数ひに対して乃‾2の項まで同じMSEを持つ．ざらに，そ  
のMSEはn‾2の項までU一統計量t㌦の分散と等しい（NomachiandYamato（2001）を参照）．  

命題 4 d（た，呵＞0とする．このとき，  

〟β印プ）＝－′α一「仇）十0（嘉）・  

参考文献  
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EmplrlCaほi塁くe王iboodApproacb払rNo‡1Gaussian ●■  
StatiomaryProcesses  

HIROAK10GATA AND MASANOBUTANIGUCHI  

WAsEDA UNIV1ERSITY 

ABSTRACT・Fol’aClassofnonGaussianstationaryprocesses，Wedevelopthe  

emplrlCa‖ikeIihoodapproach・ForthisitisknownthatWhittle、slike＝一00d  

isoneofthemostfundamentaltooIstogetagoodesti111atOrOfunknown  

para111eter，andthatthescorefunctionsareasymptotica11ycllトsquaredis－  

tributed．MotivatedbytlleWhittlelikelihood，WeaPPlytheenlPlrlCa11ike－  

1ihoodapproachtoitsderivative・ThispaperPrO、′idesangorouspl●00fon  

COnVergenCeOfourenlPll’ica＝ikelihood†OaSun10fGammadistributions．  

Numel．icalstudiesare glVen，andi11uminate someinterestlngfeatul■eSOf  

tIlee】1叩11’icalapproacll．  

11ntroduetioll．   

EmplrlCallikelihoodmethodisusedwhenthedistributionofanappropnate  

PIVOtalquantltylSunknown．7tisshownthatempJrlCallikelihoodratiois  

asymptotica11ychi－Squaredistributed（e．g・Owen（2001））・However，mOSt  

OfstudiesonthistopICareaimedtoindependentdata・   
Fol・dependentsample，Monti（1997）appliedtheempiricallikelihood  

approachtothederivativeoftheWhittlelikelihood，andshowedthatthe  

empmcallikelihoodratioisasymPtOtically／γユーdistributed・Theresultswere  
appliedtotheproblemoftestlngandconstructionofacon鮎encereglOn・   

AlthoughMon【i’sresultsareinnovativeintimeseriesanalysJS，thethe－  

Oreticalpl・00fs oftheasymptotic resultsessentially rely onthecil・Cular  

Gaussianassumptionfortheconcernedpl■OCeSSlikeasAnderson（1977）・  
Thel・efol・ethispaperprovidesangorouspl・00fforasymptoticsoftheem－  
PlricalWhittlelikelihoodus－ngthenonGaussiananddependentstruCture  

essential】y，forvector－Valuedlinearprocess・  
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