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1 はじめに

非正則な確率分布の典型例として, 一様分布に対する逐次推定問題については, 多くの研究が
ある. 例えば, 尺度母数をもつ一様分布, すなわち $(0, \theta)(\theta\in \mathbb{R})$ 上の一様分布 $U(O, \theta)$ について

は, Graybill and Connell (1964), Cooke (1971), Govindarajulu (1997) 等がある. また, 位置
母数をもつ一様分布 $U(\theta-(1/2), \theta+(1/2))$ については, Wald (1950), Akahira and Takeuchi
(2003) などがある. 一方, 一般の非正則分布に関する逐次推測問題を扱った文献は多くはない.
Mukhopadhyay et al. (1983) は, power family distribution において, 逐次点推定問題を考えて
いる (Mukhopadhyay (1987), Mukhopadhyay and Cicconetti (2002) も参照).
最近, Koike $(2007a,b)$ で, 有界な台をもつ位置尺度母数分布族について, その位置母数の逐

次区間推定方式および逐次点推定方式方式が得られ, その漸近有効性が示されている. これは,

非正則な場合を広く扱ったものであり, 特に具体的に分布の形状を特定しなくても良いという利
点がある. 本論文では, 有界な台をもつ確率分布族について, その台の端点の逐次区間推定方式
および逐次点推定方式方式について考える. このような推定方式は, 切断分布族に対する推測
に応用できる. 例えば, 網による魚の捕獲に対する網目選択性の問題 (Gulland(1983) の 44節,

Millar (1992), Millar and Fryer (1999) などを参照) に適用可能である.

2 逐次区間推定方式

$X_{1},$ $X_{2},$
$\ldots$ を, 互いに独立にいずれも (ルベーグ測度に関する) 確率密度関数 $f_{0}(x)(\theta\in \mathbb{R}^{1})$

をもつ確率分布に従う確率変数列とする. ただし, $f_{0}(x)$ は台 $(\theta_{1}, \theta_{2})$ をもつ, すなわち

(AO) $f_{0}(x)\{\begin{array}{l}>0 (\theta_{1}<x<\theta_{2}),=0 (\text{それ以外})\end{array}$

であって, 台の内部で ( $\theta_{1},$ $\theta_{2}$ を除いて) $\theta$1, $\theta_{2}$ の近傍で $C^{2}$ 級で次を満たすとする.

(Al) $\lim$ $(x-\theta_{1})^{-\gamma_{1}}f_{0}(x)=g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})$ , hm $(\theta_{2}-x)^{-\gamma_{2}}f_{0}(x)=g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})$ .
$xarrow\theta_{1}+0$ $xarrow\theta_{2}-0$

ただし, $\gamma_{i}>-1(i=1,2),$ $g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})$ と $g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})$ は, $\theta_{2}-\theta_{1}$ の狭義単調減少, 連続正値関
数とする.
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注意. (1) 仮定 (AO) は, Akahira $(1975a, b)$ , Akahira and Takeuchi (1981, p.31; 1995, PP81,
148), Koike $(2007a, b)$ のものと同様.
(2) (Al) $F$は, 例えば $U(\theta_{1}, \theta_{2})$ で満たされる. 実際, このとき $\gamma_{1}=\gamma_{2}=0$ であり, $g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})=$

$g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})=1/(\theta_{2}-\theta_{1})$ となる.

V
$X(:= \min X_{i},X:=$

.$m:=n^{1/(\gamma 2+1)}(X(-\theta)$と $k^{b}\text{く_{}}^{arrow \text{のと}}$ き,
$,U=^{1/(\gamma 1+1)}(U,V)\text{の^{}-}\Pi^{X_{i}}\Theta$

密度 $f_{U,V}(u, v)^{1h}\}_{n)}^{1:n)}’,$

$narrow\infty$ のとき

$f_{U,V}^{(n)}(u, v)arrow\{\begin{array}{ll}g_{1}g_{2}u^{\gamma_{1}}(-v)^{\gamma_{2}}\exp\{-\overline{\gamma}_{2}s_{\frac{2}{+1}(-v)^{\gamma_{2}+1}-A\llcorner\overline{\gamma}_{1}+1}u^{\gamma_{1+1}}\} (v<0<u),0 (\text{それ以外})\end{array}$

となる $($Koike$(2007a,$ $b))$ . ただし, $g_{1}=g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1}),$ $g_{2}=g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})$ とする. 従って, $U$ と一 $V$

は, 漸近的に互いに独立に Weibull分布に従うことが分かる.
まず, $\theta_{1}$ を信頼区間 $[X_{(1:n)}-d, X_{(1:n)}]$ で区間推定することを考える. $\theta_{2}-\theta_{1}$ が既知のとき

$P\{X_{(1:n)}-d\leq\theta_{1}\leq X_{(1:n)}\}=P\{0\leq n^{1/(\gamma_{1}+1)}(X_{(1:n)}-\theta_{1})\leq n^{1/(\gamma 1+1)}d\}$

$\approx\int_{0}^{n^{1/(\gamma_{1}+1)}d}f_{U}(u)du$

$=1- \exp\{-\frac{g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{1}+1}nd^{\gamma_{1}+1}\}$ , $(n\in \mathbb{N})$

となる. ただし, $\approx$
” は $n^{1/(\gamma_{1}+1)}(X_{(1:n)}-\theta_{1})$ の漸近分布による近似を表し,

$f_{U}(u)=g_{1}( \theta_{2}-\theta_{1})u^{\gamma_{1}}\exp\{-\frac{g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{1}+1}u^{\gamma_{1}+1}\}$ $(u>0)$

による積分を意味する. 従って, $0<\alpha<1$ に対して, $n \geq n^{*}:=-\frac{(\gamma_{1}+1)\log\alpha}{g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})d^{\gamma_{1}+1}}$ であれば

l-exp $\{-\frac{g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{1}+1}nd^{\gamma_{1}+1}\}\geq 1-\alpha$

となる. よって, $n^{*}$ は, $\theta_{2}-\theta_{1}$ が既知のとき, 漸近的に最適な標本数となる. ところが, $\theta_{2}-\theta_{1}$

は未知であるので, これをレンジ塩: $=X_{(n:n)}-X_{(1:n)}$ で置き換えた停止則

$\tau_{1}:=\inf\{n\geq n_{0}|n\geq-\frac{(\gamma_{1}+1)\log\alpha}{g_{1}(R_{n})d^{\gamma_{l}+1}}\}$

を考える. ただし, $n_{0}(\geq 2)$ は初期標本数とする. このとき次が成り立っ.
定理 1. (AO) と (Al) の下で次が成り立っ.
(i) $\lim_{darrow 0+}P\{X_{(1:\tau)}1-d\leq\theta_{1}\leq X_{(1:\tau_{1})}\}=1-\alpha$ (漸近一致性).

(ii) $\tau_{1}/n^{*}arrow 1a.s.(darrow 0+)$ .
(iii) $E(\tau_{1})/n^{*}arrow 1(darrow 0+)$ (漸近有効性).

また, 以下のように, 二段階法を用いた $\theta_{1}$ の区間推定を考えることもできる. 停止則を

$N_{1}:= \max\{m,$ $[- \frac{(\gamma_{1}+1)\log\alpha}{g_{1}(R_{m})d^{\gamma_{l}+1}}]^{*}+1\}$
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とおく. ただし, 国* は $x$ を超えない最大の整数とし, 初期標本数 $m$ は, $m=o(d^{-(\gamma_{1}+1)})(0<$

$l<\gamma_{1}+1)$ を満たすものとする. このとき次が成り立っ.
定理 2. (AO) と (Al) の下で次が成り立つ.
(i) $\lim_{darrow 0+}P\{X_{(1:N_{1})}-d\leq\theta_{1}\leq X_{(1:N_{1})}\}=1-\alpha$ (漸近一致性).

(ii) $N_{1}/n^{*}arrow 1as(darrow 0+)$ .
(iii) $E(N_{1})/n^{*}arrow 1(darrow 0+)$ (漸近有効性).

注意. 定理 1,2から, いずれの場合にも漸近有効性が示されることが分かるが, 両者の大きな違
いは初期標本数にある. 前者は $d$ #こ依存しないように取れるが, 後者はそうではない. すなわち,
区間幅 $d$が小さいようなときには, ある程度大きな初期標本数を必要とする.

次に, $\theta_{2}$ の逐次区間推定方式について考える. $\theta_{2}$ を信頼区間 $[X_{(n:n)},$ $X_{(n:n)}+$司で区間推定す
ると, $\theta_{2}-\theta_{1}$ が既知のとき,

$P\{X_{(n:n)}\leq\theta_{2}\leq X_{(n:n)}+d\}=P\{-n^{1/(\gamma_{2}+1)}d\leq n^{1/(\gamma_{2}+1)}(X_{(n:n)}-\theta_{2})\leq 0\}$

$\approx\int_{-n^{1/(\gamma_{2}+1)}d}^{0}f_{V}(v)dv$

$=1- \exp\{-\frac{g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{2}+1}nd^{\gamma_{2}+1}\}$ $(n\in N)$

となる. ただし, $\approx$
” は, $n^{1/(\gamma 2+1)}(X_{(n:n)}-\theta_{2})$ の漸近分布による近似を表し,

$f_{V}(v)=g_{2}( \theta_{2}-\theta_{1})(-v)^{\gamma_{2}}\exp\{-\frac{g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{2}+1}(-v)^{\gamma_{2}+1}\}$ $(v<0)$

による積分を意味する. 従って, $0<\alpha<1$ に対して, $n \geq n^{**};=-\frac{(\gamma_{2}+1)\log\alpha}{g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})d^{\gamma_{2+1}}}$ であれば

$1- \exp\{-\frac{g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{2}+1}nd^{\gamma_{2}+1}\}\geq 1-\alpha$

となる. よって, $n^{**}$ は, $\theta_{2}-\theta_{1}$ が既知のとき, 漸近的に最適な標本数となる. ところが, $\theta_{2}-\theta_{1}$

は未知であるので, これをレンジ瑞で置き換えた停止則

$\tau_{2}:=\inf\{n\geq n_{0}|n\geq-\frac{(\gamma_{2}+1)\log\alpha}{g_{2}(R_{n})d^{\gamma_{2}+1}}\}$

を考える. ただし, $n_{0}(\geq 2)$ は初期標本数とする. このとき次が成り立つ.
定理 3. (AO) と (Al) の下で次が成り立っ.
(i) $\lim_{darrow 0+}P\{X_{(\eta:\mathcal{T}2)}\leq\theta_{2}\leq X_{(\tau z:\mathcal{T}2)}+d\}=1-\alpha$ (漸近一致性).

(ii) $\tau_{2}/n^{**}arrow 1as(darrow 0+)$ .
(iii) $E(\tau_{2})/n^{**}arrow 1(darrow 0+)$ (漸近有効性).

例 1. $X_{1},$ $X_{2},$
$\ldots$ を, 互いに独立にいずれも一様分布 $U(\theta_{1}, \theta_{2})$ に従う確率変数列とする $(\theta_{1}<\theta_{2})$ .

このとき, $\gamma_{1}=\gamma_{2}=0,$ $g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})=g_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})=1/(\theta_{2}-\theta_{1})$ となる. 定理 1の停止則は

$\tau_{1}:=\inf\{n\geq n_{0}|n\geq-\frac{R_{n}\log\alpha}{d}\}\approx n^{*}=-\{(\theta_{2}-\theta_{1})\log\alpha\}/d$ $(darrow 0+)$
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となる. この停止則は, Chaturvedi et al. (2001) で与えられたものと同一となる (ただし, 想定
されている確率分布は $U(0, \theta))$ .
例 2. $X_{1},$ $X_{2},$

$\ldots$ を, 互いに独立にいずれも確率密度関数

$f_{0}(x)=\{\begin{array}{ll}\delta(x-\theta_{1})^{\delta-1}(\theta_{2}-\theta_{1})^{-\delta} (\theta_{1}<x<\theta_{2}),0 (\text{それ以外})\end{array}$

をもつ power family distribution に従う確率変数列とする (Mukhopadhyay et al. (1983) を参
照 $)$ . ただし, $\delta>0$ は既知, $\theta_{1},$ $\theta_{2}(\theta_{1}<\theta_{2})$ は未知とする. このとき, $(x-\theta_{1})^{-\delta+1}f_{0}(x)arrow$

$\delta(\theta_{2}-\theta_{1})^{-\delta}(xarrow\theta_{1}+O),$ $(\theta_{2}-x)^{0}fo(x)arrow\delta(\theta_{2}-\theta_{1})^{-1}(xarrow\theta_{2}-0)$ となるので, (AO) にお
いて $\gamma_{1}=\delta-1,$ $\gamma_{2}=0$ , (Al) において $g_{1}=\delta(\theta_{2}-\theta_{1})^{-\delta},$ $g_{2}=\delta(\theta_{2}-\theta_{1})^{-1}$ となる. 従って, 定
理 1の停止則について

$\tau_{1}=\inf\{n\geq n_{0}|n\geq-\frac{R_{n}^{\delta}\log\alpha}{d^{\delta}}\}\approx n^{*}=-\frac{(\theta_{2}-\theta_{1})^{\delta}\log\alpha}{d^{\delta}}$

となる.

3 逐次点推定方式

ここでは標本抽出に対する費用も考慮した上で, 未知母数の点推定方式について考える. ま

ず. $\theta_{1}$ の逐次点推定方式を考慮の対象とする. ここでは, $\theta_{1}$ を $X_{(1:n)}$ で点推定するものとする.
$U:=n^{1/(\gamma_{1}+1)}(X_{(1:n)}-\theta_{1})$ の漸近密度は

$f_{U}(u)=g_{1}( \theta_{2}-\theta_{1})u^{\gamma_{1}}\exp\{-\frac{g_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\gamma_{1}+1}u^{\gamma_{1}+1}\}$

より, $U^{2}$ の漸近期待値は

$E(U^{2}) \approx\int_{0}^{\infty}g_{1}u^{\gamma_{1}+2}\exp\{-\frac{g_{1}}{\gamma_{1}+1}u^{\gamma_{1}+1}\}du=(\frac{\gamma_{1}+1}{g_{1}})^{2/(\gamma_{1}+1)}\Gamma(\frac{\gamma_{1}+3}{\gamma_{1}+1})$

となる. ただし, $\Gamma(\cdot)$ はガンマ関数とする. このとき, Koike (2007b) の Lemma2.1と同様に,

$E(U^{2})arrow C$ $(narrow\infty)$

となることが示せる. ここでは, さらに次を仮定する.

(Bl) $E(U^{2})arrow h_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})$ $(narrow\infty)$ .

となり, $h_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})$ は $\theta_{2}-\theta_{1}$ の正値増加連続関数となる.

注意. (Bl) は, 一様分布 $U(\theta_{1}, \theta_{2})$ で満たされる. 実際, $\gamma_{1}=\gamma_{2}=0$ で,

$E(U^{2})= \frac{2n^{2}(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}}{\{(n+1)(n+2)\}}arrow 2(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}(narrow\infty)$
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となる.

$\theta_{1}$ を $X_{(1:n)}$ で推定したときのリスクを

$r_{n}^{(1)}:=E(X_{(1:n)}-\theta_{1})^{2}+dn$ ,

とする. ただし, $d(>0)$ は観測ごとのコストとする. このとき, $U=n^{1/(\gamma_{1}+1)}(X_{(1:n)}-\theta_{1})$ よ

り, $r_{n}^{(1)}\approx h_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})n^{-2/(\gamma_{1}+1)}+dn$ と近似される. これを $n$ を変数とする関数とみなすと,

をとる.

$**$

と

$=$

こ

$\{$ろ–2h$(\theta\gamma l(\theta_{2}-\theta_{1})a,\theta_{2}-\theta_{1}|h$

未知

$1+1)d\}^{(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}}$ で)あでるので, rn
$\breve$

(

$\check$

l
$*$)れをレ h $\grave$

l
$\sqrt{}$

(
$\theta\grave\sqrt{}\grave$

2
$*$ -Rn

$\theta$ 1で)$\ovalbox{\tt\small REJECT}\frac{d(\gamma_{1}+1)}{2h_{1}(\theta_{2}-\theta_{1}),\text{き}\Re\dot{x}f\llcorner\sim}\}^{2/(\gamma_{1}+3)}\xi$

止 $\beta_{\backslash }\ovalbox{\tt\small REJECT}$」

$( \frac{\gamma_{1}+3}{\gamma_{1}+1})$

$\tau 3:=\{n\geq m_{d}^{(1)}$ $n \geq\{\frac{2h_{1}(R_{n})}{(\gamma_{1}+1)d}\}^{(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+3)}\}$

を考える. ただし, $m_{d}^{(1)}$ は初期標本数で $d^{-l}\leq m_{d}^{(1)}=o(d^{-(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+3)})(0<l<(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+$

$3))$ を満たすとする. このとき次が成り立つ.
定理 4. (AO) と (Bl) の下で次が成り立つ.

(i) $\tau 3/n^{***}arrow 1as(darrow 0+)$ . (ii) $E(\tau_{3})/n^{***}arrow 1(darrow 0+)$ . (iii) $r_{\tau a}^{(1)}/r_{n^{***}}^{(1)*}arrow 1(darrow 0+)$ .

また, 以下のように, 二段階法を用いた $\theta_{1}$ の点推定を考えることもできる. 停止則を

$N_{2}:= \max\{m,$ $[ \{\frac{2h_{1}(R_{m})}{d(\gamma_{1}+1)}\}^{(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+3)}]^{*}+1\}$

とおく. ただし, $[x]^{*}$ は $x$ を超えない最大の整数とし, 初期標本数 $m$ は $d^{-l}\leq m=o(d^{-(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+3)})$

$(0<l<(\gamma_{1}+1)/(\gamma_{1}+3))$ を満たすものとする. このとき, 次が成り立っ.
定理 5. (AO) と (Bl) の下で次が成り立っ.

(i) $N_{2}/n^{***}arrow 1as$ , (ii) $E(N_{2})/n^{***}arrow 1$ , (iii) $r_{N_{2}}^{(1)}/r_{n^{***}}^{(1)}arrow 1(darrow 0+)$ .
次に $\theta_{2}$ の逐次点推定方式について考える. (Bl) の代わりに, 次の (B2) を課す.

(B2) $E(V^{2})arrow h_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})$ $(narrow\infty)$ .

ただし, $V=n^{1/(\gamma_{2}+1)}(X_{(n:n)}-\theta_{2})$ で, $h_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})$ は $\theta_{2}-\theta_{1}$ の正値増加連続関数となる.

$\theta_{2}$ を $X_{(n:n)}$ で推定したときのリスクを

$r_{n}^{(2)}:=E(X_{(n:n)}-\theta_{2})^{2}+dn$ ,

とおく. ただし, $d(>0)$ は観測ごとのコストとする. このとき, $V=n^{1/(\gamma_{2}+1)}(X_{(n;n)}-\theta_{2})$ よ

り, $r_{n}^{(2)}\approx h_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})n^{-2/(\gamma_{2}+1)}+dn$ と近似される. これを $n$ を変数とする関数とみなすと, $n=$

と
$\text{る^{}*}$

.
$:$

とこ $’-\theta_{1}\}h$未知
$\frac{2h_{2}(\theta_{2}-\theta_{1})}{\text{ろ}\delta\backslash \theta_{2}(\gamma_{2}+1)d2}\}^{(\gamma_{2}+1)/(\gamma_{2+}}$であるので,rn(2

$\breve\check$

)
$***$

れ:をレ 2$\grave\sqrt{}(\theta\grave\sqrt{}\grave 2\theta- R\theta n1$

で

$) \ovalbox{\tt\small REJECT}\frac{d(\gamma_{2}+1)}{2h_{2}(\theta_{2}-\theta_{1}),\text{き}\ \tilde{x}} \}^{2/(\gamma_{2}+3)}f.ff1\llcorner\ovalbox{\tt\small REJECT}|J(\frac{\gamma_{2}+3}{\gamma_{2}+1})$

を

$\tau_{4}:=\{n\geq m_{d}^{(2)}$ $n \geq\{\frac{2h_{2}(R_{n})}{(\gamma_{1}+1)d}\}^{(\gamma_{2}+1)/(\gamma_{2}+3)}\}$

を考える. ただし, $m_{d}^{(2)}$ は初期標本数で $d^{-l}\leq m_{d}^{(2)}=o(d^{-(\gamma_{2}+1)/(\gamma_{2}+3)})(0<l<(\gamma_{2}+1)/(\gamma_{2}+$

$3))$ を満たすとする. このとき, 次が成り立つ.
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定理 6. (AO) と (B2) の下で次が成り立っ.
(i) $\tau 4/n^{****}arrow 1as(darrow 0+)$ . (iii) $E(\tau_{4})/n^{****}arrow 1(darrow 0+)$ . (iii) $r_{\tau_{4}}^{(2)}/r_{n^{****}}^{(2)*}arrow 1(darrow 0+)$ .
例 3. $X_{1},$ $X_{2},$

$\ldots$ を, 互いに独立にいずれも一様分布 $U(\theta_{1}, \theta_{2})$ に従う確率変数とする. $\gamma_{1}=\gamma_{2}=$

$0,$ $h_{1}(\theta_{2}-\theta_{1})=2(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}$ より, 定理 4の停止則にっいて

$\tau_{3}\approx n^{***}=\{4(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}/d\}^{1/3},r_{\tau_{3}}\approx r_{n^{r}}**=2^{-1/3}\{d(\theta_{2}-\theta_{1})\}^{2/3}(darrow 0+)$ .
が成り立つ.

例 4. $X_{1},$ $X_{2},$
$\ldots$ を, 互いに独立にいずれも確率密度関数

$f_{0}(x)=\{\begin{array}{ll}\delta(x-\theta_{1})^{\delta-1}(\theta_{2}-\theta_{1})^{-\delta} (\theta_{1}<x<\theta_{2}),0 (\text{それ以外})\end{array}$

をもつ power family distribution に従う確率変数列とする. ただし, $\delta>0$ は既知, $\theta_{1},$ $\theta_{2}(\theta_{1}<\theta_{2})$

は未知とする. このとき

$E \{n^{2/\delta}(X_{(1:n)}-\theta_{1})^{2}\}=(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}n^{(2/\delta)+1}\Gamma(\frac{2}{\delta}+1)\Gamma(n)/\Gamma(\frac{2}{\delta}+n+1)$

$arrow(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}\Gamma(\frac{2}{\delta}+1)\exp\{-(\delta/2)-1\}(narrow\infty)$

となって, (Bl) が満たされる. このとき, 定理 4の停止則は

$n\geq\{$$\tau_{3}=\{n\geq m_{d}^{(1)}$ $\frac{2R_{n}^{2}r(l^{+1)\exp\{-(\delta/2)-1\}}2}{\delta d}\}^{\delta/(\delta+2)}\}$

$(darrow 0+)$

となる. ただし, $m_{d}^{(1)}:d^{-l}\leq m_{d}^{(1)}=o(d^{-\delta/(\delta+2)})(0<l<\delta/(\delta+2))$ とする. よって, 定理 4
より

$\tau_{3}\approx n^{***}=\{\frac{2(\theta_{2}-\theta_{1})^{2}\Gamma(\frac{2}{\delta}+1)\exp\{-(\delta/2)-1\}}{\delta d}\}^{\delta/(\delta+2)}$

となる.

同様の方法を用いて, $\theta_{2}-\theta_{1}$ の区間推定, 点推定も可能である (塩で $\theta_{2}-\theta_{1}$ を推測). また,
$\theta_{2}$ の点推定についても, 定理 5と全く同様に二段階法を考えることが可能である.

4 数値例

定理 1の $(\tau 1, [X_{()}1:\tau 1-d, X_{()}1:\tau 1])$ の被覆確率について, 数値例を示す. 10000回繰り返し
$U(\theta_{1}, \theta_{2})(\theta_{1}<\theta_{2})$から疑似乱数を 10000回発生させて, $\theta_{1}$ が区間 $(\tau_{1}, [X_{(1:\tau_{1})}-d, X_{(1:\tau_{1})}])$ に

入る割合を求める. ここでは一般性を失わずに $\theta_{1}=0$ としてよい. $\alpha=0.05,$ $d=0.O1(O.O1)O.05$ ,
$\theta_{2}=1$ (1)5, $n_{0}=5$ とした被覆確率, 平均標本数が下記の表 1,2である.
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表 1. $[X_{(1:\tau_{1})}-d, X_{(1:\tau_{1})}]$ の被覆確率

表 2. $[X_{(1;\tau_{1})}-d, X_{(1:\tau_{1})}]$ の平均標本数
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