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1. はじめに

経時測定データとは，個体毎に繰り返し測定されたデータに観測時点の情報が得られているデータのことで

ある．同一個体に対して繰り返し測定しているので，測定値間に正の相関が認められる．そのため，解析時に

は同一個体内の測定値間の相関構造を考慮した解析方法を用いる必要がある．身長や体重といった連続変量の

経時測定データに対する解析法は，多変量正規分布の理論を用いて重回帰分析を拡張した手法として多く提案

されている一方，罹患数や死亡数といった離散変量の経時測定データに対する解析法は，扱いやすい多変量離

散分布がないため工夫が必要である．本研究では，時系列データ解析における離散値データの解析法を，経時

測定カウントデータの解析に応用することを考え，その研究結果について実データの解析を交えて報告する．

2. 統計モデル

yit を個体 i の時刻 t における観測値とする (i = 1, . . . , N ; t = 1, . . . , T ). 過去の観測値の履歴 Fi,t−1 =

{yis|s ≤ t− 1}が与えられたとき，yit が以下のようなポアソン分布に従っているとする，

yit|Fi,t−1 ∼ Poisson(µit), µit = eWit , Wit = a′
iβ(t) + Zit.

ここで，ai = (ai1, . . . , aik)
′ は時間に依存しない個体間説明変数，β(t) = (β1(t), . . . , βk(t))

′ は時間と共に変

化する回帰係数を表わす変化係数，Zit は次のような全ての過去の観測値の加重和で表わされているとする，

Zit =
∞∑
ℓ=1

πℓeit−ℓ, eit =
yit − µit√

µit
.

このような無限次数の移動平均過程MA(∞)は，有限個のパラメータで表現することができ，ここでは，以下

のような ARMA(p, q)過程を用いる，

Zit =

p∑
ℓ=1

ϕℓ(Zit−ℓ + eit−ℓ) +

q∑
ℓ=1

θℓeit−ℓ.

3. 未知パラメータの推定

未知パラメータ β(t) = (β1(t), . . . , βk(t))
′,ϕ = (ϕ1, . . . , ϕp)

′,θ = (θ1, . . . , θq)
′ の推定は，Davis et al.

(2003, Biometrika) と Satoh and Yanagihara (2009, AJMMS) の手法を組み合わせることで可能である．

今，変化係数に線形構造，β(t) = Ξx(t)，を仮定する．ここで，Ξ = (ξ1, . . . , ξk)
′ は k × r の未知パラメー

タ行列，x(t) は時間に関する基底を表わす r × 1 ベクトルとする，例えば，基底に r − 1 次の多項式を用い

た場合は x(t) = (1, t, . . . , tr−1)′ となる. このとき，β(t)の推定は Ξの推定と同値となる．xit = ai ⊗ x(t),

ξ = vec(Ξ′) とすると，Wit は ξ を用いて Wit = x′
itξ + Zit と表せる．これは，Davis et al. (2003) の提

案した GLARMA モデルと同じ形である．したがって，Davis et al. (2003) と同様な推定方法 (最尤法) で

δ = (ξ′,ϕ′,θ′)′ を推定できる．ℓit(δ) = log f(yit|Fi,t−1)，f(·)は yit|Fi,t−1 の密度関数とすると，対数尤度

は
∑N

i=1

∑T
j=1 ℓit(yit|Fi,t−1)で表わされ，定数項を無視したものを ℓ(δ)とすると，ℓ(δ)は次のように書ける，

ℓ(δ) =

N∑
i=1

T∑
j=1

(
yitWit(δ)− eWit(δ)

)
, Wit(δ) = x′

itξ + Zit(δ).
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ℓ(δ)の最大化には，Newton-Raphson法などの数値最適化を適用する．最尤推定量 δ̂ は漸近正規性をもち，

δ̂ ; Nrk+p+q(δ,Ω), Ω̂ = −
(
∂2ℓ(δ)

∂δ∂δ′

∣∣∣
δ=ˆδ

)−1

,

が成り立つ．これより，変化係数 β(t) = (β1(t), . . . , βk(t))
′ の推定量とその漸近分布は，

β̂j(t) = ξ̂
′
jx(t) ; N(βj(t), λj(t)), j = 1, . . . , k,

で得られる．ただし，λj(t) = x(t)′Ωjjx(t)，Ωjj は ξ̂j の共分散行列に対応する Ωの部分行列である．Ωjj の

推定値を Ω̂jj，λ̂j(t) = x(t)′Ω̂jjx(t)とすると，Satoh and Yanagihara (2009)の結果から，

sup
t∈R

{β̂j(t)− βj(t)}2

λ̂j(t)
≤ sup

x∈Rq

{(ξ̂j − ξj)
′x}2

x′Ω̂jjx
≤ (ξ̂j − ξj)

′Ω̂−1
jj (ξ̂j − ξj) ; χq.

これより，cq,α を χ2
q の上側 100α%点とすると，変化係数 βj(t)の 100(1− α)%信頼区間が次式で得られる．[

β̂j(t)−
√

λ̂j(t)cq,α, β̂j(t) +

√
λ̂j(t)cq,α

]
.

4. 適用例

実データへの適用例として，1975年から 2002年における日本男性の大腸がんの都道府県別死亡数の経時測

定データ (出典：祖父江・片野田，国立がんセンター)を提案手法を用いて解析する．説明変数に，都会度の指

標として 1985年の人口密度 [人/km2]，Mizoue (2004, Health Phys.)が消化器系がんの死亡危険度との関連

性を報告した日照量 [kwh/m2/day]，Abe et al. (1981, J. Nucl. Sci. Technol.)で報告された自然空間放射

線 [nGy/h]を用いた．時間に関する基底に 3次多項式，Zit の記述に ARMA(1, 1)過程を用いて推定された，

死亡危険度の推定曲線，各説明変数の変化係数の推定曲線および 95％信頼区間を下図に示す．信頼区間を含

めて，人口密度の変化係数曲線が正値を，日照量の変化係数曲線が負値になっていることから，都市部および

日照量の少ない地域で死亡危険度が高くなる傾向があることが示唆される．

1975 1980 1985 1990 1995 2000

0
.
5

1
.
0

1
.
5

FFiitttteedd  mmeeaann  ccuurrvveess

Time (Year)

S
M
R

1975 1980 1985 1990 1995 2000

-
0
.
4

-
0
.
2

0
.
0

0
.
2

((aa))  CCOONNSSTT

Time (Year)

C
o
e
f
.
 
o
f
 
C
O
N
S
T

1975 1980 1985 1990 1995 2000

0
e
+
0
0

4
e
-
0
5

8
e
-
0
5

((bb))  JJPPOOPPDD

Time (Year)

C
o
e
f
.
 
o
f
 
J
P
O
P
D

1975 1980 1985 1990 1995 2000

-
0
.
7

-
0
.
5

-
0
.
3

-
0
.
1

((cc))  SSOOLLAARR

Time (Year)

C
o
e
f
.
 
o
f
 
S
O
L
A
R

1975 1980 1985 1990 1995 2000

-
0
.
0
0
4

0
.
0
0
0

0
.
0
0
4

((dd))  EERRLL

Time (Year)

C
o
e
f
.
 
o
f
 
E
R
L

【左図】提案手法で推定された死亡危険度の曲線と観測値を繋いだ折れ線，【右図 (a)】ベースライン (説明変数

の値が全て平均値)の推定曲線，【右図 (b)】人口密度の変化係数の推定曲線，【右図 (c)】日照量の変化係数の

推定曲線，【右図 (d)】自然空間放射線の変化係数の推定曲線，ただし，点線は 95％信頼区間．
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