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ノンパラメ トリック検定の

モンテ ･カルロ実験による小標本特性

谷 崎 久 志

1 は じ め に

多くのノンパラメトリック検定がこれまで考案されてきた｡例えば,スコア検定,メディ

アン検定,符号検定,並べ替え検定等がある｡それらの中で2標本検定のみを,本稿では取

り上げる｡

ノンパラメトリック検定では分布関数に正規分布等の関数型に関する仮定を置かないとい

うことが最大の特徴である｡対して,′検定に代表されるパラメトリック検定は必ず分布関数

の特定化を必要 とするO分布関数の関数型に関して制約が少ないことから,パラメトリック

検定に比べてノンパラメトリック検定の検出力は小さくなるだろうと当初は予想されていた｡

しかしながら,HodgesandLehman(1956)や ChernoffandSavage(1958)によると,

｢最悪の場合でも,Wilcoxon順位和検定はt検定 と比較 してもそれほど検出力は落ちな

い｣,また,rt検定よりも遥かに Wilcoxonの検出力が上回ることもある｣ということが報

告されたo特に,ChernoffandSavage(1958)は,位置パラメータのシフトの検定問題に

ついて,正規スコア検定のt検定に対する漸近的相対効率は1以上になるということを証明

した｡これは正規スコア検定の検出力がt検定よりも大きいということを意味する｡

Wilcoxon検定 と同じようなノンパラメ トリック検定が Fisherの2標本検定である｡

Fisher検定は標本平均の差を検定統計量とするため,f検定の検出力と漸近的に等しいと言

われている (Bradley(1968))｡スコア検定がスコアの和を検定統計量とし,Fisher検定が

2標本の平均差を検定統計量とすることを除いて,全 く同じタイプの検定であるO両方の検

定統計量は共に離散型分布に従い,可能な全部の組み合わせを調べなければならない｡Mehta

andPatel(1983,1986a,1986b),Mehta,PatelandTsiatis(1984),Mehta,Pateland

Gray(1985),Mehta,PatelandWei(1988)は Fisherの並べ替え検定 (rxc分割表に

よる独立性の検定)のプログラムをネットワーク･アルゴリズムを用いて作成した｡

本稿では,2標本に関するノンパラメトリック検定 (スコア検定,Fisher検定)の小標本

特性を通常のパラメトリック検定であるt検定との比較によって考察する｡さらに,経済学-

の応用として,構造変化の検定の例を示す｡
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2 ノンパラメ トリック検定

ノンパラメ トリック検定 として有名なものには,正規スコア検定,Wilcoxon (1945)の順

位和検定,Fisher(1935)の検定等がある｡3つはかなり似た検定である｡

2つの標本のグループがあるとき,同じ分布から生成された標本かどうかを検定する｡グ

ループ 1の無作為標本 xl,-,Xnl は互いに独立に F(x)の分布に従い,グループ 2の無作

為標本 y.,-,yn2 は互いに独立かつxとも独立で G(y)の分布に従 うoF(x)とG(y)は連

続分布であり,x,yの累積分布関数を表す｡この仮定のもとで,｢2つの分布に差はない｣と

いう帰無仮説 Ho:F(x)-G(x)を検定する問題 を考える｡両者の検定は,対立仮説の下で
1

は,yの分布がxの分布よりずれる場合にしか適用できか ､ことが知 られている(竹内(1963))

よって,対立仮説は Hl:F(x)-G(x-FE),FE>0, となるo

いま,グループ 1の標本数はnl個,グループ 2はn2個 とするOこのとき,2つのグルー

プを混ぜ合わせて,nl+n2個の標本からnl個 を無作為に取 り出すことを考えると,その取

り出 し方は nl.n2Cnl通 りとなる｡ nl.n2Cnl個の組み合わせのそれぞれ一つ一つは等確率で起

こり得る｡両者の検定は,このそれぞれ一つ一つの起こり得 る組み合わせ と元々の標本を比

べ るというものである｡

2.1 スコア検定

スコア検定では,2つの標本 tx謹.,ty,),'i=2.を混ぜ合わせて,小さい順 に番号 を付 け るo

txZ)㍗,,‡y,),'Z!.に対応する順位付けられた標本を tRx.);lil,tRy,)Jl≡】とするとき,スコア検定の検

定統計量 S｡は

S()-∑a(Rx,),i=】 冨ElE:

によって表されるoa(.)が特定化 されると,nl十n2個の標本からnl個 を取 り出す nl.n2Cnl

個のすべての組み合わせについて,同様に,スコアの和(1)を求めることができる｡このスコ
1.)

アの和(1)をsm,m-1,2,-,nl.n2Cn1,とする｡smはすべてのmについて等確率で起こり得る｡

soとsmの大 きさの比較によって次の確率 を計算することができるO

Prob(S<S(,)-

Prob(S-sr,)=

S川,m-1,2,-･,′… 2C n.,の中でsoよりも小さいものの個数
,i.…2Cn,

m-I,2,-･,A..nZCn.,の中でS｡と同じものの個数

,l】.n2C,iE

Prob(S>so)-1-(Prob(S<S(,)+Prob(S-so)),

ただし,Sはスコア検定統計量の分布から生成される確率変数 とする｡
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Prob(S<S｡)が十分小さければ,S｡は分布の右端にあることを意味し,すべての定数aにつ

いて F(a)<G(a)となる.同様に,Prob(S>S｡)が十分小さければ,S｡は分布の左端にあ

ることを意味し,すべての定数aについて F(a)>G(a)となるOよって, 帰無仮説 H｡二

F(a)-G(a),対立仮説 Hl:F(a)≠G(a)の場合,例えば,Prob(S<S｡)≦0.05または

Prob(S>S｡)≦0.05のときに両側検定によって有意水準10%で帰無仮説を棄却することにな

る｡

関数 α(･)の定式化によって,Wilcoxon順位和検定,正規スコア検定,ロジスティック･

スコア検定等に分類される｡

Wilcoxon順位和検定 :Wilcoxonの検定統計量W｡は,a(勉 ヱ)-Rxtのときのスコア検定
判ト

に対応し,wo-∑Rxi,によって表される｡1L

コンピュータの発達する以前の時代には,Wの検定統計量の正確な分布を求めることは困

難なことであった｡これまではW の分布を正規分布で近似されて用いられてきた｡この近似

は,nl,n2が大きいとき,精度が良いことが知られている (竹内 (1963),Mood,Graybill

andBoes(1974))｡
3

Wilcoxon検定のt検定に対するピットマンの漸近的相対効率がかなり良いことをHodges

andLehman(1956)は示した｡彼らによると,位置パラメータのシフトについて,Wilcoxon

検定のピットマンの漸近的相対効率は0.864以上 という結果を得た｡これが意味するところ

は,Wilcoxon検定はt検定と比べて,最悪の場合でさえ,0.136(-110.864)の漸近的相

対効率の減少であり,それほど効率の面で悪 くはないということである｡さらに,このこと

は漸近的相対効率が無限に大きくなり得ることも意味しているので,t検定よりも遥かに検

出力が大きくなる可能性がある｡特に,xの累積分布関数 F(x)の密度関数を f(x)とし,
4

f(x)が以下の密度関数のとき,漸近的相対効率は1.33になることも HodgesandLelm an

は示した｡

f(x,-驚 (2)

ただし,r(3)はパラメータ3のガンマ関数である｡一般的に,漸近的な性質によると,幅の

広い分布について,Wilcoxon検定の検出力は高 くなると言われている(竹内･大橋 (1981))0

正規スコア酪 正規スコア検定統計量 - oGi,-¢勲 (蕊 )･によ-て要されi｡

ただし,¢(･'は累積標準正規分布関数を表!｡(1)式の a(･)が a'x'吋 (緬 て)と
仮定されたとき,正規スコア検定と呼ばれる｡

正規スコア検定は,位置パラメータのシフトの仮説と正規性の分布の下で,最適な検定で

あるt検定と漸近的に同等であるといわれている (ChernoffandSavage(1958),竹内･大

橋 (1981))｡
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ロジスティック･スコア検定 :検定統計量 は,lso-葺,F,(蕊 ),によ-て表されるoた

だし,F(･)はロジスティック分布関数,すなわち, F(x)-i吉 を表す｡

このように,(1)式の S.をW｡,ns.,ls｡でそれぞれ置き換えることによって,Wilcoxon

検定,正規スコア検定,ロジスティック･スコア検定の統計量が得られる｡その他にも様々

なスコア検定が考えられるが,本稿では以上に述べた3つのスコア検定と次節の Fisher検

定 との比較を考える0

2.2 Fisherの2標本検定

Wilcoxon検定は標本の順位和を検定統計量とするのに対して,Fisher検定では,2つの

標本 tx,)㍗.,抄,),715.の標本平均 (それぞれ,Lx,タとする)の差を検定統計量とする｡すなわち,

検定統計量は,f0--x13,,によって表される.nl+n2個の標本からnl個を取 り出す nl+n2C nl

個のすべての組み合わせについて,同様に,平均の差を求める｡この平均の差を fm,m-

7
1,2,･.･,nl.n2Cnl,とする｡fmはすべてのmについて等確率で起こり得る｡f.とfmの大きさの

比較によって,スコア検定 と同様に,Prob(f<f.),Prob(i-fo),Prob(f>fo)を計算する

ことができる｡ただし,′は Fisher統計量の分布から生成される確率変数 とする｡

このように,Fisherの2標本検定はスコア検定と同じ型の検定 (すべての可能な組み合わ

せを用いるという意味で)であるが,スコア検定より余分な情報を使っている｡スコア検定

は順位付けられた標本を検定統計量に用いるのに対して,Fisher検定は元々の標本そのもの

を用いる｡よって,Fisher検定の方がスコア検定よりも,検出力の面で優れているように予

想される.しかしながら,Bradley(1968),竹内 ･大橋 (1981)によると,t検定も Fisher

検定も基本的には標本平均の差を検定統計量としているため,両者は全 く同等な検定統計量
8

であると述べている｡そのため,Fisher検定は Wilxoson検定と比較 して,ピットマンの漸

近的相対効率の面において,良くなるときもあれば悪 くなるときもあり得る｡

3 検出力の比較 (小標本特性)

3.1 モンテ ･カルロ実験 I

xZは標準正規分布 N(0,1)からの疑似乱数,ylは正規分布 N(JL,0･2)からの疑似乱数とす

る｡帰無仮説は ｢2つの標本は同じ分布から生成されている｣,すなわち,H.:F(x)-G(y)

である｡n1-n2-5,7,JL-0.0,0.5,1.0,1.5,2.0,0･-1.0,1.5,2.0,2.5,3.0として,2×5×

5-50通 りのモンテ･カルロ実験を行 う｡t検定,Wilcoxon検定,正規スコア検定,ロジス

ティック･スコア検定,Fisher検定の結果をそれぞれt, W ,ns,ls,fと表す｡ここでは,

位置パラメータ〟の変化に対する検出力と共に,尺度パラメータ♂の変化に対する検出力に

ついて,正規スコア,ロジスティック･スコア,Wilcoxon,Fisher,t検定の5着の比較を行
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表1‥検出力の比較 :杓 )-G(軍票)
(7 nl-n2-5 n1-n2-7

〟 1.0 1.5 2.0 2.5 3.0 1.0 1.5 2.0 2.5 3.0

i .118 .115 .113 .116 .111 .095 .095 .091 .090 .098

0.O w .127 .127. .135.. .134. .140.. .100 _093 .107. .108. .103

nS .117 .118 .117 .108 .106 .095 .090 ,092 .094 .088.

ls ,116 .115 .102. .088.. .076... .099 .087 .089 .091 .085.

i .307 .262 .239 .216 .200 i.358 .276 .236 .210 .187

∫ .311 .266 .242 .217 .205 .357 .275 .238 .210 .184

0.5W .3240 .269 .243 .229 .219. .344 .272 .234 .218 .204.

nS .306 .253 .215. .194. .189 .356 .262 .213. .188. .165.

ls .310 .246. .197... .163... .144- .357 .256. .201.. .176.. .158..

i .597 .464 .383 .337~ ,304 .698 .570 .467 .372 .327

∫ .610 .484. .392 .344 .307 ,700 .570 .464 .371 .319

1.Ow .6220 .486. .404. .355. .321｡ .705 .560 .454 .374 .328

nS .598 .458 .367. .316. .283. .689 .539. .418... .319... .266...

ls .584 .437. .328... .264... .216... .691 .530.. .406... .299... .253...

i .851 .710 .574 .478 .421 .927 .811 .675 .577 .493

∫ ･.853 .716 ,581 .489 .428 .929 .810 .670 .576 .481

1.5W .851 .707 .572 .489 .435 .928 .795. .663 .567 .477.

nS .843 .682. .539.. .448. .389.. .923 .778.. .619... .500... .403...

ls .830. .648... .476... .365... .298... .920 .777.. .603- .487... .388...

∫ .963 .876 .747 .627 .550 .993 .939 .851 .744 .650

∫ .964 .872 .753 .638 .556 .992 .938 .846 .741 .649

2.Ow .956. .856. .744 .626 .550 .987.. .926. .829. .712.. .632.

nS .953. .840... .710.. .589.｣ .501... .991 .918.. .798... .654- .552...

うoこの場合,対立仮説はH･:F(x)-G(軍票 )によ-て表されるO結果は表 1であ89.

理論的には,6-1のケースは2標本についてその分散が同じであるので,t検定の検出力

が最も高 くなり,また,o･が 1と異なる値をとるケースは,t検定よりもノンパラメト1)ック

検定の方が高い検出力を示すことが予想される｡

o･-1の場合,位置パラメータの値にかかわらず,t検定,Wilcoxon検定,Fisher検定の3

つの検定はそれほど検出力の差は見られないが,位置パラメータが大きくなると,Wilcoxon

検定は Fisher,t検定よりやや劣る傾向がある｡尺度パラメータが大きくなれば,Wilcoxon

検定の検出力が大きくなる傾向が見られる｡さらに,標本数が少ない場合の方が,tと Wil-

coxon検定との検出力の差が出るようである｡

ロジスティック･スコア検定について,♂-1の場合は他の検定 と同程度の検出力を示して
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いるが,FLが大きくなるにつれて,また,6が大きくなるにつれてt検定よりもかなり検出力

が落ちるということが表れている｡標本数が増えるにつれて,f検定の検出力に近づ くという

結果も見られる｡正規スコア検定についても,全 く同様の傾向が見られるが,正規スコア検

定の検出力の方が全体的にロジスティック･スコア検定よりも上回っている｡

表 1から判断して,t検定,Wilcoxon検定,Fisher検定は正規スコア検定,ロジスティッ

ク ･スコア検定よりも優れていると結論付けられる｡

Fisherの2標本検定は Wilcoxon検定より余分な情報を用いるため,小標本の場合には,

Fisher検定の方が Wilcoxon検定よりも高い検出力を示すことが予想されたが,両者の検

出力における差はあまり見られなかった｡さらに,≠検定が利用可能なときでさえ,Wilcoxon

検定は,やや t検定よりも上回ることもあるが,全体的にはt検定と同じ位の検出力が得られ

た｡これらのことから Hoeffding (1952),HodgesandLehman (1956),Bradley (1968),

竹内 ･大橋 (1981)述べられた大標本の特性が小標本にも当てはまると結論づけられる｡

3.2 モンテ ･カルロ実験ⅠI

Wilcoxon検定がf検定よりも,漸近的相対効率の面で上回ることが知られている分布か

ら生成される確率変数 (x2(6)からの確率変数を2で割ったもの,コーシー分布からの確率

変数)を取 り上げ,前節と同様に,モンテ ･カルロ実験を行 う｡対立仮説については,位置

パラメータのシフトのみを対象とする (すなわち,Hl:F(x)-G(x-〟)として表される),

ここで取 り上げる2つの分布はどちらも正規分布ではないので,t検定による検出力は低い

ことが予想される｡結果は表 2,3である｡

表2:検出力の比較 :F(x)-G(x-FE)

(2)の分布のとき (表 2),小さい〟については5つの検定の間にはあまり差はないが,〟が

大きくなるにつれて Wilcoxon検定の検出力は他の検定と比べて大きくなる｡Fisher検定

はt検定と同じ位の検出力を持つ｡このことから,竹内･大橋 (1981)はt検定はノンパラメ

トリック検定であると述べている｡元の分布に4次までのモーメントが存在すれば,t検定の

有意点は標本数が大きいとき分布型に依存しないと言われ (竹内 ･大橋 (1981)),本稿のモ

ンテ ･カルロ実験から小標本でも同じことが結論付けられる｡
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-万,元の標本がコーシー分布に従 う場合 (表 3),すなわち,f(x)-1/7r(1+x2) のとき,

Wilcoxon検定,Fisher検定共に,t検定の検出力を大きく上回るO全体的に,Wilcoxon検

定,Fisher検定,t検定の順番に検出力が小さくなっている｡分布型の裾が長 くなるほど,

wilcoxon検定の方が才検定よりも高い漸近的相対効率 を得 るという事実 (竹内 .大橋

(1981))は,表 1-3の3種類の分布についてモンテ･カルロ実験を行った結果によって,

小標本についても大標本の場合 と同じことが妥当することが言えるであろう｡

検定統計量に含まれる情報量の差から,Fisher検定の方が Wilcoxon検定よりも検出力

の面で上回ることが予想されたが,表 2の結果から判断すると Wilcoxon検定の検出力が優

れているということになる｡この理由として考えられることは,(i)t検定も Fisher検定も

共に標本平均の差を検定統計量とする,(ii)また,Fisher検定も Wilcoxon検定も共に組

み合わせに基づ くノンパラメトリック検定である,(iii)さらに,幅の広い分布に従 う標本に

ついて,Wilcoxon検定はt検定より漸近的相対効率が高い,の3つから,Fisher検定は検

出力の面で′検定は Wilcoxon検定の中間にあると考えることが出来る｡

よって,検出力の大きさの順番は,以上の結果から判断すると,全般的に次のようになる｡

幅の広い分布に従 う標本については Wilcoxon≧Fisher≧tとなり,それ以外の分布につい

ては Wilcoxon≦Fisher≦Jとなる｡

表3:検出力の比較 :F(x)-G(x-FL)

〟 nl-n2-5 nl-n2-71.0 1.5 2.0 2.5 3.0 1.0 1.5 2.0 2.5 3.0

i .070 .132 .232 .317 .404 .089 .157 .242 .339 .426

∫ .0960.. .169- .284... .370... .458.○○ .114.0 .189.. .280.. .379｡○ .461○○

W .109- .203... .340｡○○ .464..0 .559.oo .107. .226｡○○ .370○○｡ .524○｡. .66100.

nS .101.00 .184.○｡ .307〇〇〇 .4260.○ .528- .107. .205｡○｡ .332｡○｡ .453〇〇〇 .58400○

ls .102〇〇〇 .180○0. .290- .371○○｡ .4400｡ .108.. .2070.. .324｡○｡ .441○｡. .571.｡○

chernoffandSavage(1958)によって証明された ｢位 置パラメータがシフトするという

対立仮説のもとでは,正規スコア検定の≠検定にたいする漸近的相対効率は1以上になる｣と

いう定理は,小標本の場合にも,ある程度は当てはまると考えられる｡表 1の す -1の場合

には,t検定と正規スコア検定は有意な差異は見られなかった.表 2においても,やや正規ス

コア検定が才検定よりも上回るという程度で,あまり有意な差はない.しかし,表 3によると,

明らかに,正規スコア検定の検出力が才検定を上回っている｡総じて,小標本の場合,表 2,

3からは,Wilcoxon,正規スコア,Fisherの順に検出力は大きいと言える｡



102 第 173巻 第 4 号

4 応用例 :構造変化の検定

通常の回帰モデルにおいて,ほとんどの場合,撹乱項は正規分布であると仮定され,仮説

検定が行われる｡本稿では,正規性の仮定を緩め,撹乱項の分布に関する仮定を置かずに,

構造変化の検定を行 う｡回帰式yt-xtβ+ui,i-1,日,T,を例にとる｡ただし,yt,xt,β,uiは

それぞれt期の被説明変数,t期の説明変数ベ クトル (1×k),推定されるべき未知パラメータ

(kxl),t期の撹乱項 (平均ゼロ,分散 62)とする｡標本数は Tとする｡このとき,逐次最

小 自乗法によって基準化 された予測誤差 wE=
bJL-XLβト1)

1+xt(X'HXH)一一x't
i-A+1,･･･,T,が推定さ

れる｡ただし,Xt_1-(来 ,x;,･･･,x't_1)′,Yt_1-(yl,y2,-,yt_1)′とする｡βt_1は 卜 1期まで

のデータを用いて最小自乗法で推定されたパラメータβの値,すなわち,βtrl-(X't_1X卜1ト1

×X'tllYt_1を表す｡この予測誤差は逐次残差 と呼ばれ,互いに独立に分布 し,しかも,平均

ゼロ,分散 ♂2となるように基準化されたものである｡
10

逐次残差 u)tをもとにして,構造変化の検定を行 う｡ある時点の前後で,逐次残差の構造が

変化 していれば,構造変化が起こったと判断することができるo標本期間を2つに分け,t-

k+1,･-,nl,i-nl+1,-,T(ただし,T-nl+n2)とする｡tw,)fL...tと twl)Ll=,i..】が同じ分布

から生成された確率変数かどうかの検定を行 う｡帰無仮説は H.:F(u))-G(W),対立仮説

は Hl:F(u))≠G(u))とする｡F(･)は最初のnl個の予測誤差の分布関数,G(･)は最

後のn2個の予測誤差の分布関数を表す｡

『国民経済計算年報』から家計最終消費支出 (1985年価格,10億円),家計国民可処分所得

(1985年価格,10億円)のデータ (1960年～1991年)が用いられるQCiを消費,Ydtを可処

分所得 とする｡以下の2つのタイプの消費関数を推定 して,逐次残差を求める｡

C,-β｡+β.Ydl,

C,-βO+β】YdL+β2CH,

ただし, β｡,β1,β 2は未知パラメータとする｡

それぞれの方程式について,1964年～1991年の逐次残差を算出し,この期間を2分割 して,

前半 と後半の逐次残差が同じ分布から生成されているかどうかを調べる｡分割暗点に示され

る年を含めてその年の以前と以降で標本を2つに分割して,分割された2つの標本に差があ

るかどうかの検定を行 う｡結果は表 4,5である｡表の中の才,Fisher,Wilcoxon,Normal

Scores,LogisticScoresはそれぞれ J検定,Fisher検定,Wilcoxon検定,正規スコア検定,

ロジスティック･スコア検定を意味する｡また,それぞれの検定に対応する検定統計量をt｡,

i.,u)0,nso,ls｡によって表すoさらに,その検定統計量よりも小さくなる確率はP値 として示

されている｡

参考のために,通常よく用いられるステップワイズ Chow検定の結果を2つの表に載せ
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表4:構造変化の検定 :1964年～1991年の逐次残差の利用

(3)式の消費関数

分割 i Fisher WilcoXon NormalScores LogisticScores Chow検定

時点 i() D値 ∫() ♪値 wo p値 nso p値 ls(, 9億 F() p値

1964 -0,67.253 -2914 .357 10 .357 -0.41.357 -0.66.357 1.0 .650
lt叩5 -0.96.171 -2991 .209 21 .264 -0.73.304 -1.17.312 1.7 .801
1966 -1.12.135 -2887 .141 34 .261 -0.86.301 -1.39.317 2.8 .926
19tiT -1.23.114 -2783 .113 48 .273 -0.91.314 -1.46.330 5.5 .989
川68 -1.65.054 -3346 .055 53 .131 -1.90.176 -3.ll.196 7.7 .997
t恥0 -1.97.029 -3637 .030 59 .063 -2.76.103 -4.52.122 ll.2 .999
1970 -2.27.015 -3892 .016 66 .031 -3.49.063 -5.72.081 16.8 1.000
1971 -2.55.008 -4111 .009 74 .016 -4.ll.041 -6.72,056 28.6 1.000
川72 -2.85.004 -4327 .004 83 .009 -4.62.029 -7.55.041 56.5 1.000
川73 -3.48.000 -4880 ,001 87 .002 -5.77.009 -9.50.015 66.3 1.000

川71 -4.86.000 -5850 .000 88 .ロoo -7.87.000 -13.51.000 50.5 1.000

1975 -6.44.000 -6561 .000 90 .000 -9.47.000 -16.38.000 47.3 1.000
1976 -9.19.000 -7261 .000 93 .000 -10.82.000 -18.70.000 55.0 1.000
1977 -ll.64.000 -7586 .000 105 .000 -ll.05,000 -19.06.000 66.5 1.000
1978 -12.78.000 -7712 .000 120 .000 -ll.00.000 -18.99.000 84.5 1.000
川79 -8.82.000 -7245 .000 140 .000 -10.49.000 -18.16.000 53.2 1.000

1980 -7.19.000 -6916 .000 159 .000 -10.07.000 -17.49.000 39.0 1,000
1981 -6.77.000 -6905 .000 176 .000 -9.85.000 -17,13.000 36.6 1.000
1982 -5.51.000 -6509 .000 199 .000 -8.99.000 -15.72.000 25.3 1.000
川洪3 -4.49.000 -6063 .000 225 .000 -7.65.000 -13.40.000 17.4 1.000
1984 -3.76.000 -5676 .000 250 .000 -6.50.001 -ll.45.001 12.5 .999
1985 -3.18.001 -5342 .002 272 ..001 -5.76.002 -10.26.002 9.1 .999
1986 -2.94.003 -5407 .003 290 .003 -5.44.002 -9.75.002 7.9 .998
1州7 -2.29.015 -4860 .017 317 .003 -3.84.017 -6.88.016 5.0 .986
1988 -1.63.056 -4090 .067 345 .021 -1.74.145 -2.87.160 2.8 ,922
川8日 -1.14.131 -3525 .169 366 .109 -1.12.209 -1.86,216

る｡Chow 検定の検定統計量をF.とし,そのときの9倍が表されている.

表 4の(3)式の消費関数によると,t検定では1971年～1986年,Fisher検定では1971年～1986

午,Wilcoxon検定では1972年～1986年,正規スコア検定では1973年～1986年,ロジスティッ

ク･スコア検定では1974年～1986年 (ステッ7ワ イズ Chow 検定では1968年～1986年,この

ときF｡は帰無仮説の下で自由度 (2,25)のF分布に従 う)の期間に有意水準 1%で構造変化

が起こったと判定することが出来る｡また,これらの期間では,分割時点前よりも分割時点
ll

後の逐次残差が大きいと判断される｡

同様に,表 5の消費関数(4)式によると,t検定では1974年～1982年,Fisher検定では1974

年～1982年,Wilcoxon検定では1974年～1982年,正規スコア検定では1974年～1982年,ロジ
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表5:構造変化の検定 :1964年～1991年の逐次残差の利用

(4)式の消費関数

分割 ～ Fisher Wilcoxon NormalScores LogisticScores Chow検定

時点 i() ♪値 ∫(, ♪値 W(, 9億 nso ♪値 ls() ♪値 Fo ♪値

1964 -0.26 .396 -705 .464 13 .464 -0.13 .464 -0.21.464 .1 .052
1965 -0.41 .340 -794 .338 24 .349 -0.45 .378 -0.72.383 .3 .192
1966 -0.40 .343 -646 .336 38 .362 -0.49 .384 -0.79.393 .3 .199
川GT -0.31 .378 -438 .372 55 .437 -0.27 .442 -0.43.448 .4 .307
川68 -0.69 .246 -885 .243 60 .241 -1.26 .269 -2.08.284 .4 .259
l州t1 -0.83 .206 -985 .205 69 .168 -1.77 .21() -2.91.228 1.1 .644
川丁目 -1.04 .151 -1169 .152 76 .094 -2.51 .139 -4.ll.159 1.7 .823
1971 -1.25 .110 -1328 .111 84 .055 -3.12 .096 -5.12.116 2.5 .919
1972 -1.35 .094 -1378 ー095 94 .038 -3.54 .076 -5.78.095 7.9 .999
川T3 -1.65 .054 -1619 .055 100 .015 -4.40 .040 -7.19.055 14.7 1.000
川71 -2.79 .004 -2471 .005 101 .002 -6.49 .004 -ll.20.005 8.1 .999
川75 -3.80 .000 -3037 .000 103 .000 -8.10 .000 -14.07.000 5.8 .996
1976 -5.00 .000 -3526 .000 106 .000 -9.45 .000 -16.39.000 5.6 .995
1977 -5.26 .000 -3609 .000 118 .000 -9.67 .000 -16.75.000 6.4 .997
1978 -4.79 .000 -3448 .000 137 .000 -9.26 .000 -16.09.000 7.6 .999
川丁い -3.33 .001 -2780 .001 165 .000 -7.16 .002 -12.08.003 4,1 .983
1980 -3.38 .001 -2845 .001 181 .000 -7.02 .002 -ll.87.003 4.1 .983
1981 -3.54 .000 -2992 .000 196 .000 -6.98 .001 -ll.79.002 5.3 .994
1982 -2.79 .004 -2581 .004 222 .003 -5.63 .009 -9.47.013 3.8 .978
川83 -2.41 .011 -2378 .010 245 .010 -4.78 .021 -8.06.027 3.2 .960
川ti -2.29 .015 -2378 .014 263 .013 -4.46 .024 -7.55.030 3.0 .953
tp郎 -2.05 .025 -2286 .023 284 .025 -3.84 .037 -6.55.044 2.7 .933
l淋u -1.92 .032 -2316 .030 304 .040 一一3.32 .049 -5.72.056 3.0 .952
1987 -1.38 .089 -1877 .086 329 .117 -2.17 .122 -3.77.127 2.0 .872
1988 -0.50 .309 -797 .312 356 .336 -0.57 .367 -0.90.377
1～ーとけ 0.09 .538 185 .545 380 .619 0,41 .619 0.74.627

スティック･スコア検定では1974年～1981年 (ステップワイズ Chow 検定では1972年～1978

午,1981年,このときF｡は帰無仮説の下で自由度 (3,24)のF分布に従 う)の期間に有意水

準 1%で構造変化が起こったと判定することが出来る｡

5 お わ り に

ノンパラメトリック検定 とは,分布に依存しない検定方法であり,従来は,計算時間とプ

ログラム作成の面から,検定統計量が正規近似によって用いられてきた｡近年の目ざましい

コンピュータの発展によって,正確な検定が行われることが可能になってきている0本稿で

は,スコア検定 (Wilcoxon順位和検定,正規スコア検定,ロジスティック･スコア検定)と
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Fisherの 2標本検定の 2種類のノンパラメ トリック検定を取 り上げ,小標本における検出力

の比較 を行った｡

パ ラメ トリック検定であるt検定 とノンパ ラメ トリック検定である Wilcoxon検定 と

Fisher検定を比較 した場合,小標本での当初の予想は,(i)2つの標本の元の分布が等分散

で正規分布に従うとき,t検定の検出力は最 も高い,(ii)t検定が使えない状況では,2つの

ノンパラメ トリック検定が検出力の面で優れているが,Fisher検定は元々の標本の情報を余

分に用いるため,Wilcoxon検定より高い検出力を示す,であった｡

しか しながら,モンテ ･カルロ実験によって得 られた結果は,2つの標本が等分散の正規

分布に従 うときでさえ,Wilcoxon検定は J検定 と同程度の検出力を示 した｡さらに,元の標

本がコーシー分布のとき,明らかに,Wilcoxpn検定はt検定 よりも優れた検定方法であっ

た｡全般的に,t検定が使えない状況においては,Wilcoxon検定,Fisher検定,t検定の順

番に高い検出力を示すことが分かった｡ChernoffandSavage(1958)によって証明された

｢位置パラメータがシフ トするという対立仮説のもとでは,正規スコア検定の t検定にたい

する漸近的相対効率は 1以上になる｣ という定理は,小標本の場合にも,ある程度は当ては

まると考えられる｡総 じて,小標本の場合,表 2,3からは,Wilcoxon,正規スコア,Fisher

の順に検出力は大 きいと言えるだろう｡

さらに,ノンパラメ トリック検定の応用例 として,構造変化の検定を取 り上げた｡このよ

うに, ノンパラメトリック検定を用いることによって,撹乱項の分布関数の形状にかかわら

ず,仮説検定を行 うことが可能になる｡

注釈

1 分布関数の形状が異なるかどうかのより一般的なノンパラメトリック検定としては,例えば,

連による検定が考えられる (KendallandStuart(1979))｡

2 sm,m-1,2,-,nl+n2Cnl,の中で少なくとも一つはS｡に等しい｡

3 N-nl+n2のときのt検定と同じだけの検出力を得るために必要な標本の大 きさを N｡-

nl｡+n2｡としたとき,N/N｡の極限値が,ピットマンの漸近的相対効率と定義される (Kendall

andStuart(1979)参照)｡ただし,nl/N-nl./N｡,n2/N-n2｡/N.とするOこのとき, 〟-

p･/rN というようにNに応じて小さくJLをとると,ピットマン漸近的相対効率はFE'に依存しな

い形になる｡

4 自由度6のズ2分布に従う確率変数をZとするoさらに,x-号 を定義するoこのとき,xLi密
度関数′(〟)からの確率変数となる｡

5 以下のモンテ･カルロ実験で用いられるプログラムにおいて,謹 話 Tiでなく･些 二坦l nl+n2
を用いる｡前者は nl+n2個のデータそれぞれは nl+n2十1で起こりうるも･のとするが,後者

は 1nl十n2の確率で生起するものと考える (すなわち,- 分布関数が 読了嘉 と 憲詰 ,
?

i-0,1,-,nl+n2-1,とのちょうど中間の値に対応する実現値が得られるとするものである)0
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X

6 a(･)を一様分布の累積分布関数の逆関数 とするとき,すなわち,a(x)-nl+n2+1 と定義さ
れたとき,スコア検定は Wilcoxon検定 と同値である｡

7 fm,m-1,2,-･,nl.n2C nl,の中で少なくとも一つはfoに等しい.

8 正規性の仮定のもとでさえ,Fisher検定はt検定 と漸近的に同等な検出力を持つということを

Hoeffding(1952)は示 した｡

9 t検定の2つの標本平均の差の検定について,そC7)検定統計量は to-

xL-y-

SJT/ni+1/n亘
として表さ

れる (自由度は nl+n212)Oただし, xT-∑lXiW--∑,y,,S2-∑l(Xz-X12+∑,レ 再 )2とする｡nl+n212

10 表 1-表 3に関する注意点は以下の通 りである｡(i)m-1000回のシミュレーションのうちで,

Prob(t<-t｡)≦0.1,Prob(k<ko)≦0.1,k-W,ns,ls,i,となるものの個数を比率で表したもの

が表に示されているoそれぞれの検定に対応する比率を!,A,A -i,W,ns.ls,fとし,それらは帰無仮

説を棄却する確率,すなわち,検出力を表すoさらに,k.,k-t,u),ns,ls,I,を,各シミュレーショ

ンで得られた元々の標本からの統計量とする｡また,nl-n2-5のときt｡-1.3968で,nl-n2-

7のときt｡-1.3562となる｡(ii)表におけるそれぞれの値の分散は,Var(P̂h)-Ph(1-Ph)/m,

A -i- ns･lsJ となるo(iii)数字の右の｡･｡｡･ ｡｡｡∴ ･･････はtnl直との比較を表すo篇 誌 ,k-W,

ns,ls,I,が 1より大きいとき○,2より大きいときo0,3より大きいとき…,11より小さいとき●

とし,-2より小さいとき●●,-3より小さいとき●●●を対応する数字の右肩に付ける｡

11 逐次残差でなく,通常の残差を用いることも考えられるが,通常の残差は互いに独立ではないO

よって,本稿では,互いに独立である逐次残差に基づいて検定を行う｡
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