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時系列における構造変化検定法のシミュレーションによる比較

杉田勝弘*’・大西裕子*２

概要

本稿は、単変量時系列における幾つかの構造変化検定法の紹介およびモンテカル

ロ実験による比較を行っている。具体的には、AndrwesのＳＩ４ｐＦ統計量（1993)、

Andrwes-P1obergerのＡｕｅＦ統計量とEjCpF統計量（1994)、Hansenのブート

ストラップ統計量（2000)、NyblomのＬ統計量（1989)、Bai-Perronの統計量

(1998)、Baiの尤度比統計量（1999)、Wang-Zivotのベイジアン検定法（2000）に

関して、検定のサイズと検出力に関する比較を行っている。検定のサイズはサンプ

ルサイズが中程度以上では似たような結果を示すと予想していたが、実験では全く

違った特性を示した。検出力検定に関しては小サンプルでジャンプサイズが小さい

時以外は、各検定法ともほぼ同じような特`性を示した。
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１はじめに

本稿では、単変量時系列における幾つかの構造変化検定法のモンテカルロ実験による比較

を行う。変数間の関係には、多くの政治的、経済的要因から変化が生じるため、構造変化検

定は計量経済学において常に重要な課題であった。そのため、Ｃhow（1960）やQuandt

(1960）を含むここ数十年の先行研究で、構造変化時点が未知の場合における検定が提案さ

れてきた。それらには、Brown，Durbin，ａｎｄＥｖａｎｓ（1975）によるＣＵＭＳＵＭ検定、

NyblomのＬ統計量（1989)、Kim-Siegmund（1989）におよる尤度比検定、ＣＵＭＳＵＭ

検定を拡張したPloberger，Kramer，ａｎｄＡｌｔ（1989）やKaoandRoss（1992)，Banerjee，

Lumsdaine，ａｎｄStock（1992）の逐次検定、AndrewsのＳＵｐＦ統計量（1993)、Andrwes-

PlobergerのＡｕｅＦ統計量やＥ)CpF統計量（1994)、Hansenのブートストラップ統計量

(2000)、Ghysels，Guay，ａｎｄＨａｌｌ（1997）のＧＭＭ検定法、Ｋｉｍ（1997）のＳｃｈｗａｒｚＢＩＣ

による検定法、Bai-Perronの統計量（1998)、Baiの尤度比統計量（1999)、Busettiand

Harvey（2001）によるＬＢＩ（Locallybestinvariant）検定法、Fiteni（2004）のrobust

検定法、Wang-Zivotのベイジアン検定法（2000）といったものがある。

本稿において、これらの検定法から、主に最近の実証分析でよく使われているAndrews

のＳＵｐＦ統計量（1993)、Andrwes-PlobergerのＡｕｅＦ統計量やＥｊＣｐＦ統計量（1994)、

Hansenのブートストラップ統計量（2000)、NyblomのＬ統計量（1989)、Bai-Perronの統

計量（1998)、Baiの尤度比統計量（1999)、そしてWang-Zivotのベイジアン検定法（2000）

についてモンテカルロ実験による比較を行う。

同じような目的の検定法がいくつも存在するために、実際に実証分析する際に、どの手法

を構造変化の検定に用いたらよいのかという疑問が生まれるであろう。この問いに答えるた

め、本稿では人工的に発生させた擬似データを用いてそれぞれの検定手法の長所と短所を探

し出すことを目的としている。しかし、同じデータを使ってそれぞれの検定手法を比較する

には、いくつか問題点が存在する。まず、検定法により想定している構造変化モデルが違う。

Hansen（2000）やWang-Zivot（2000）は誤差項の分散の不均一性を考慮しているが、他は

均一分散を想定している。また、Bai-Perron（1998)、Ｂａｉ（1999)、そしてWang-Zivot
(2000）では、多重構造変化を想定した検定を提案しているが、これらの検定法以外は構造

変化点を－つと限定した検定となっている。他に、Hansen（2000）のブートストラップ検

定では、条件付分布と周辺分布での構造変化を区別するできるように、説明変数の周辺分布

での構造変化を見つけることを可能にしている。

本稿の中では、さまざまなＤＯＰ（データ発生過程；datagenerationgprocesses）を用

いて考察を行う。説明変数は周辺過程から発生され、検出力検定の際には構造変化が１つあ

る条件付分布から説明変数は生成される。

本稿は、以下のように構成されている。次節では、それぞれの検定統計量の紹介をする。

第３節では、ＤＧＰから擬似データを発生させ、サイズ検定を比較する。第４節は、検出力

の比較をする。第５節は結論である。
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２検定統計量

2.1Andrews（1993)、Andrews-Ploberger（1994)、Hansen（2000）

Perron（1989）が単位根検定の際には、構造変化に対して注意を払うべきだと主張して以

来、多くの研究者が構造変化点が未知の場合に対する検定を提案してきた。その中において、

Andrews（1993）のSILpF統計量や、Andrews-Ploberger（1994）のＥｊＣｐＦやＡｕｅＦ統計量

は有名であり、AndrewsとAndrews-Plobergerはそれぞれの検定統計量を漸近特`性を導き、

臨界値を求めた。

まず、次のような線形回帰モデルを考える。

ｼ`==rl6t＋ａｔ=＝１，…,Ｔ (1)

ただし、ｄ２＝Ｅ(Ｃｆ)＜○○とする○ＪＱは（、×’）のベクトルとして、６`を通じて、条件付分

布に構造変化を持つ。βの構造変化は、

h-I:Ｍご岬⑰ (2)

とする。ここで、ｔｏｅ［t1,t,]としてtoは構造変化点を表し（本稿ではｔ,＝0.15五ｔ2＝0.85Ｔ

として構造変化はデータの両端それぞれ15％の区域には起こらないと仮定している)ｗｕは

その変化の大きさを表すものとする。今、Ｈｏ：Iu-0対Ｈ,：,u≠０を検定するならば、Ｈｏ：

ｌｕ－０の下でモデルは、

(3)ｼt＝ｊｃ１６＋e‘

という形になり、これは、ｔｏに依存しない。この式(3)のＯＬS残差を@tとして、分散の推定量を

62＝(Ｔ－ｍ)￣'Ｚ二,､／とする。一方、Ｈ１：,(し≠Ｏの下でモデルは、

シ`＝x(6＋WLIit二t1,}＋０t （４）

となる。ここで、Ｉｉ.|は指示関数である。この式(4)において、ｔｅ［t,上］に対して、分散の

推定量を6？＝(Ｔ－２ｍ)￣lZA6l2とする。そして、時点tで構造変化があるかを検定するワル

ド統計量は、

(Ｔ－ｍ)６２－(Ｔ－２ｍ)0／
(5)F1＝

へ２

０Z

となる・これは、ａがjiCZjV（０１０２）に従う場合には、尤度比検定統計量と同じになる。

ここで、各統計量は次のように定義されている。

ｓｕｐＦｌ
ｔｅ[t,上］

SupF

Ｍ=h膨剛川

A〃-か川

(6)
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ただし、ＬＵ(t）は［t,;t2］の区間での積分のみにｌ／(t2￣t'）を加重した測度である・これ

らの検定に使われた分布理論は漸近的であり、説明変数が定常であると言う仮定に従ってい

る場合に導かれるものである。これらの検定は、条件分布と周辺分布における構造変化を区

別することはできない。

一方、Hansen（2000）では周辺過程が定常の場合と非定常の場合の漸近特性を調べ、説

明変数がラグ付従属変数を含む場合においても、それらが固定されているものとして扱った

FixedRegressorBootstrapを提案した。ここでは、Ｓ叩Ｆ検定を例にとってａが均一分散

を持つ場合と不均一分散を持つ場合のFixedRegressorBootstrapを紹介する。なお、以

下の説明は同様にEjCpEAueF検定にも用いることが出来る。

まず、均一分散の場合には、｛ｙ`(6)：ｔ＝１，…,Ｔ｝がＭ０，１）から発生されたする。そして、

このソ`(6)を)Cfに回帰して、残差分散62(6)を、ソ!(6)をｘ`とＭ`二t,}に回帰して残差分散

of(6)を得る。このとき、Ｗａｌｄ列は

Ｅ(6)＝（Ｔ－ｍ)６２－(Ｔ－２ｍ)6（６） （７）
ｏｆ(6)

となる。ブートストラップ検定統計量は、

Ｓ叩F7z(6)＝ｓＵｐＥ(6)（８）
ｔ'二ｔ二ｔ２

となる。ここで、Ｇ(,c)＝ｐ(S叩Ｅ(6)二ｊｃｌＳｔ)をS叩Ｅ(6)の条件付分布関数とする。このと

き、ブートストラップのｐ値はp`＝１￣Ｇ`(SUPE）となる｡ブートストラップ検定では、ｐ（

が小さいときに帰無仮説Ｈｏを棄却する｡

＿方、不均一分散の場合には均一分散の場合に少し改良を加えたらよい○まず＼式(4)を推

定した際の分散61を用いて、ｆ＝argminOfを最小二乗法で推定された構造変化点とする。

そして、この構造変化点をfとしたときの残差をｅ`とする｡これを用いて、ツタ(6)＝ut(6)§！

と定義して、ここで(u`(6)：ｔ＝１，…,Ｔ｝はＭ０，１）から発生されたとする○後はｙ`(6)の

代わりにツタ(6)を用いれば、均一分散のときと同様にブートストラップ検定量を計算するこ

とが出来る。このブートストラップの分布はＧＫｊｃ)＝Ｐ(S叩Ｆ:(6)二ＪC/S`）となり、同様に

おいてｐ値はｐｌ＝１－ＧＩＩ(S叩Ｅ）となる。

ブートストラップの繰り返し回数は、1000回とする。ここでは、Andrewsの漸近近似、

均一分散ブートストラップ近似、不均一分散ブートストラップ近似という３種類の近似法を

用いる。

2.2Nyblom（1989）

Nyblom（1989）では、構造変化に対するＬＭ検定を提案している。まず、式(1)(2)のモ

デルを考える。このとき、６とtoをある実数のに対してＥ［6{t＝to}]＝ＯとＥ［66'/t＝to}]＝

(Ｚ産,Ｍ１)‐'の2を満たす確率変数とする。NyblomL検定は、帰無仮説を①2＝０、対立仮

説を①2＞０を検定し、その検定統計量は、

Ｌ－か[Ｓｍ』=(=恥)(妻")]/『>‘ (9)
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となる。ここで、＠ＡはＯＬＳ残差、Ｓ,,＝"-ImcAjc1、ゲと＝〃-’Ｚ鎌する。

しかし、NyblomL検定は説明変数が定常であることを想定している。そのため、

Hansen（2000）で回帰モデルの応用へは勧められないと述べられているように、この統計

量は、定常であるという仮定に対して感応度が高い。

2.3BaiandPerron（1998）

Andrews，Andrews-Plobergerの統計量は、構造変化点が１つであると想定したもので

あった。それに対して、Bai-Perron（1998）では、未知の多重構造変化点に対する検定を提

案している。Bai-Perronで想定してるモデルは、Ｊ個の構造変化がある多重線形回帰モデル

である。

ソ戸xl6＋２１．/＋u(，ｔ＝Ｚ-,＋１，…,Ｚ（10）

ここで、ノー１，…,/＋１，Ｔ･＝０,四十!＝Ｔとする。なお、ソ,は従属変数、）Q(P×１）、ｚ`(9×

１）は共変量ベクトル、ｂＤ０＝１，…,J＋１）はそれぞれのベクトルに対する係数である。

構造変化点（Ｔｌ,…,Ｚ）は未知とする。６が構造変化に影響されず、すべてのデータを使っ

て推定されるとき、モデルは部分構造変化モデルといわれる。もしp＝ｏであれば、モデル

は、すべての係数が構造変化によって変化する純構造変化モデルである。

ｓｕｐＦタイプの検定では、帰無仮説として構造変化なし、対立仮説として構造変化ありを

考え、検定の有意水準は、５％を想定した。われわれの実験では、構造変化なしか上限をＬ

として構造変化の数を検定したいと考えている。まず、十分小さい正のＥに対して、

(11）Ａ`＝((入,,…,入!）；（川,－入！）ｚＥ,入,三Ｅ,入!=ｌ－Ｅ｝

とすると、構造変化点（Tl,…,Ｚ）はＴｌ＝[Ｔ入!］（j＝１，…,j）となる。ここで、［Ｔ入i]はＴ入を

超えない最大の整数とする。そして、構造変化点を（Ｔｌ,…,Ｚ）としたときの、残差平方和

をSＴ（Ｔｌ,…,Ｚ）すると、

(T-(1-主)9-p)川(ZMW)mS7(Ｔｌ,…,Ｔｌ）
(12）FT(入,,…,入(9)=＝

と定義する｡ここで､Ｒは(Ｒ６)全（６,'-62；…ｊ←614,)を満たす行列で､Ｍｘ＝Ｉ－Ｘ(ＸＸ)-lx′

とする。なおＸ＝()c１，…,)c肌Ｚ＝(２１，…,２１)′とする。

Bai-Perron（1998）では、この式(12)を用いてDoubleMaximum検定を次のように定義し

ている。

(13）DmaxE(L,9,α,,…,αL)＝ｍａｘａｍｓｕｐＦＴ(入１，…,入!;9）
’二J二Ｌ（入,…入,）ｅＡ‘

これに対してウェイトｑｉをすべて１にしたものをＵＤｍａｘとして、
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ＵＤｍａｘＦ７(L’９)＝ｍａｘｓｕｐＦ７(入,,…,川9）
１二１二（入,…入）ｅＡ‘

(14）

とする。固定した９に対して、Ｚが大きくなるにつれて、sup(入,…入,)ＥＡＪ,（入,,…,入!;9）といっ

た個々の臨界値が小さくなるので、周辺Ｐ値は７７Zとともに下がり、構造変化数が多くなれ

ば検出力が落ちると考えられる。この問題を軽減するため、Bai-Perronでは、周辺ｐ値を、

に値に関して等しくなるようにウェイトを考えたＷＤｍａｘを提案している。このウェイト

は9と有意水準に依存している｡ｃ(9,α川)を有意水準αに対するsuPい,…入にＡＦＴ(入1,…,入!:`）

検定の漸近臨界値とし、α,＝１，ｍｚ２のときα,"＝c(9,α,/)/b(9,α’１）とすると、

c(9,α’１）
ＷＤｍａｘＦＴ(L’９)＝ｍａｘ

ｌ二１≦

ＳＵＰＦ７（入,,…,川q）
(入叩…,入ｗ）ｅＡ‘

(15）
c(9,α,/）

となる。

2.4Baiの尤度比検定（1999）

Ｂａｉ（1999）では、帰無仮説を構造変化数がJ、対立仮説を構造変化数がＨ１として、多

重構造変化を決定する尤度比検定を考案した。Bai-Perron検定では前回の検定で得られた

構造変化点を条件付けしなくてはいけないのに対して、この方法では、帰無仮説と対立仮説

の下での推定を同時に最適に行うことが出来る。検定統計量は、構造変化点が/のとき

のＳＳＲとZ＋１のときのＳＳＲの差に基づいて次のように定義される。まず、構造変化点を

(Ｔｌ,…,Ｚ）としたときの、残差平方和をＳ７(ＴＩ,…,Ｚ）として、検定統計量は、

ｓ叩LRT(/＋1,J）＝Ｓ,(血…,命!)－ｓ,(T↑,…〃 （16）
Ｓ】('7Ｍ…,fWT）

ここで、（n…,T1）は帰無仮説における構造変化点（T9,…,TP）の推定値、⑦f,…,伽は構
造変化点がもうひとつ増えたとしたときにＳＳＲを最小とする点である。臨界値は、次のよ

うに限界分布の密度関数がわかるために、解析的に求めることが出来る。

ｌ＋ｌ

ｌｉｍＰ(s叩ＬＲ７(Z＋１１J)＞c)＝１－Ⅱ（１－G1(c)）
Ｔ→CC Z＝１

(17）

ここで、

Cq'２ｅ)Cp(－C/２） １－ｍ

+÷+･『)］

０
二
Ｃ[(’ )logＧ(c)＝ (18）

2q'2-Ｔ(ql/２） 刀Ｉ

である。

2.5Wang-Zivotによるベイジアン・アプローチ（2000）

ベイズ法による構造変化推定には、Carlin，Gelfand，ａｎｄＳｍｉｔｈ（1992)、Inclan（1993)、

Stephens（1994）などギブス・サンプラーを使ったものがある。Wang-Zivot（2000）は、

これらの研究よりさらに拡張し、単変量時系列モデルの定数項、トレンド項、そして誤差項

の分散値などに多重構造変化の影響を受けている場合を考慮した。多重構造変化の検定と推

定ということで、Bai-Perron（1998）やＢａｉ（1999）などの多重構造変化検定と比較できる

－３０－
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ものであるが、構造変化はどのパラメータでも起こりえるという点でこのベイジアン検定法

はより一般的である。また、ベイズ法によるものであるから、構造変化時点の事後分布が得

られるのは大きな特徴であろう。

まず、次のような構造変化のある自己回帰モデルＡＲ(7)を考える。ｔ＝１，２，…,Ｔとして、

(19）ソ`＝α`＋６ｔt＋の,ソt-,＋…＋の,ﾂt-,＋Ｍ【

ここで、nt～ijCW(０，１）とする。変化時点はﾊｰﾉh,…,ﾉｈとZ個あるものとし、パラメータ

ａｔ,6`,s`は77Z個の構造変化時点によって変化するものとする。それぞれのレジームZ，（t＝1,

2,..,J＋１）では、ﾊﾉｰ,三t＜んに対してα`＝αi、６t＝βi、ｓ`＝Ｏとなる。

Ii.)を指示関数として、式(19)はこの１１.)を使うことにより次のように変換できる。
Ｊ＋１

ｙ`＝ＺI(…<ﾙ)（α`＋βｉｔ)＋二%のｊ+Ｓｍ‘
ｊ＝１ ノー１

(2０＝ＸＩＢ＋Ｍｔ

ここで、

恥三t<川

11,二t<A峠]｝

tIih<`<A,）

(21）Ｘｔ

t恥。<A川,｝

ソ(－１

ソt￣７

として、そしてＢ＝（α,,…,α【+,,β,,…,β【+,,の,,…,の,)′とする。

ここで、各パラメータの条件付き事後分布について考える。０＝(B'’０',府)'とするとﾉｂｅ[ﾉh-,,

k'十,]の条件付き事後分布は

(22）ハノhlY;[０－ﾉh])｡c/(んlYJti-,伽,,B,ｏ）

となり、これはﾉh-,とん+,との区間のデータを使った尤度に等しい。よって、条件付き事後分

布/(ﾉﾋ1Ｋ[０－ﾉh]）から抽出されるサンプルノヒiは確率が尤度に比例する多項分布から発生され

るものである。

次に式(20のパラメータＢおよびａの条件付き事後分布を考える。これは自然共役事前分布

１V(Ｂ０，２８)(Ｂｏは事前平均、ＺＢは事前共分散行列）とし、αは逆ガンマ事前分布ＩＣ(ｙ0,入o）

すなわち、

仇(｡:)｡c(｡:)-い■u仰'一器｝
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とすると、ｑの条件付き事後分布は

ｏ/|Ｙ；［０－０?]～ＩＣ(ソ!’ん） (23）

となる。ここで、）ﾉ!＝)ﾉo＋"i/２，入i＝入｡＋(Ｙ(ｉ１－Ｘ(i)B)′（Ｙ(〔)－Ｘ(i1B)／２、Ｘ(i)やＹ('はレジー

ムｉのｘ'tやｙｔの数値を表している。

Ｂの条件付き事後分布は

BlY;[Ｏ－Ｂ]～Ｍ①β(ＺＦｌＢｏ＋rS-2Y),のB） (24）

ここで①B＝（Zj51＋rS-2Y)￣'である。

これらの条件付き事後分布(22)、（231、（24)よりギブスサンプリングを使うことにより各パラメー

タが推定できる。

構造変化数決定は、ベイズファクターを計算してその割合から決定している○Wang￣

ZivOt（2000）はこのベイズファクターを計算するのにＳｃｈｗａｒｚＢＩＣによる方法を使ってい

る。０を０の事後平均、９を推定パラメータ数とすると、モデル1(J＝1）のＳｃｈｗａｒｚＢＩＣは

BIC,＝－２１ｎＬ(ＯｌｌＹ)＋９，１，(の (2０

と与えられ、モデル1のモデル０（J＝Ｏ）に対するベイズファクターBFllは、次の式によっ

て計算される。

BFll-exp[0.5(BICo-BIC1)］ (26）

３モンテカルロ実験一検定のサイズ

この節では、モンテカルロ実験によってAndrews（1993)，Andrews-Ploberger（1994)，

Nyblom（1989)，Hansen（2000)，BaiandPerron（1998)，Ｂａｉ（1999)，Wang-Zivot（2000）

による構造変化検定の検定のサイズを比較する。なお、モンテカルロの繰り返し回数はそれ

ぞれ5000回とした。データ発生過程モンテカルロ実験で用いたデータの発生過程（DGP）は、

y`==６t)cik＋刀t

jc"==αi＋βDC‘`-,＋ｕ４ｔ,j＝１，２，…,ルノt=＝１，２，，…,Ｔ

(27）

(28）

である。ここで、刀`～Ｍ０，１），ｕ"～Ｍ０，１）で添え字ｊは周辺過程を表すものとする。

本稿では、ｋ＝１、つまり周辺過程は１つとした*3．検定のサイズを計算するのために、こ

こでは式(28)でのα(＝１とし、式(27)での6戸ｌとする。推定モデル検定のサイズの計算では、

未知の時点での構造変化を１つを検定する。帰無仮説を構造変化なし、つまり０t＝０Ｗ、

対立仮説をａに構造変化が１回、つまり、

＊３実際には周辺過程が２つの場合も行ったが、結果は周辺過程が１つの場合と変わりなかった。
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6戸|:Ⅲ
t三tO

otherwise
(29

とした仮説検定を行う。

実験計画周辺過程に何も構造変化がない場合を考え、構造変化が１つあるかどうかを検定

する。そして、予め設定した有意水準と実際の第１種の過誤の割合を比べる。観測数は、戦

後のマクロの時系列データを想定し、年次データに対応する観測数50、四半期データに対応

する観測数200と中間的な観測数100の３種類の場合について考える。自已回帰係数β`は、

(０．８，０．９，０．９５，０，９９，１）といった５種類の場合を考える。ｌ８ｉが１に近づくにつれて、周辺

過程における単位根が結果にどのように影響するかを観察する。

そして、計算されたp値と有意水準であるα＝0.05と比較して、検定を行う。結果をまと

めた表では、ｐ値が有意水準であるα＝0.05を下回ったパーセントを記載した。つまり、帰

無仮説Ｈｏ:6t＝６の棄却率を記載している。有意水準としてα＝0.05を設定しているので、第

１種の過誤、つまり棄却率は５％となることが望ましい。βが１に近づくにつれて、周辺過

程における単位根が第１種の過誤にどのように影響するかを観察する。

Wang-Zivotのベイズ法による構造変化検定の各事前分布パラメータはできる限り非報知

に近い事前分布を得るためにＢ･＝0,Ｖ｡＝1.001,入｡＝､001,二｡はそれぞれの対角要素が1000と

なるような対角行列とする。ギブス・サンプラーは最初の500回のサンプリングを捨てて、

501回から2000回までのサンプリングを推定・検定等に使う。

3.1モンテカルロ実験の結果

表１から５はサイズ検定の実験結果である。これらの結果から最も結果が良かったのはH

ansenによるブートストラップ法による均一分散ａｖｅＦ統計量による検定法である。そしてH

ansenの他の統計量が続き、Andrews-Ploberger、Andrewsの統計量、Baiの尤度比検定、

NyblomのＬ検定、そしてBai-Perronの順に結果が良かった。Nyblomは周辺過程が単位

根に近づくにつれて、ほとんど棄却されなかった。BaiandPerronはサイズの値は大きすぎ

である。個々の検定法による検定のサイズは以下の通りである。

A､伽ＷＳ（1993),And炬ws-P/obeUer（1994),Ⅳａｎsen（2000）の場合表１では、Andrews、

Andrews-Ploberger、Hansenによる検定のサイズの結果を表している。全体的に10を超え

るような大きな値はなく、比較的５に近い数値である。

βが１に近づくにつれて、AndrewsのSUpRAndrews-PlobergerのｅｊＧｐＦ検定では過剰

に帰無仮説を棄却しているが、Andrews-PlobergerのαＵＢＦでは逆に過小に棄却している。

Andrews，Andrews-Plobergerの各検定に比べて､Hansenによる各検定はβの値に対して影

響が少ない。ｓｕｐＦは他の検定統計量に比べて、サイズが大きすぎる傾向がある。各検定法

の棄却率の５からの偏差の２乗和平均を求めると、Hansen均一分散αueFが最も良く、続

いてHansen均一分散ejCpFとＳＵｐＦは大差なく、そしてHansen不均一分散ejCpFと

Andrews-P1obergerのａｕｅＦが続きそしてHansenの不均一分散ＳＵｐＦとAueRAndrews‐

PlobergerのｅｊＣｐＦと続き、最も結果が思わしくなかったのがAndrewsのＳ叩Ｆであった。

ほとんどの検定量がサンプルサイズが大きくなるにつれ適正値である５に近づいているが、

Hansenの不均一分散S叩Fに関しては逆でＴ＝200の時の結果はＴ＝50の時より悪化している。
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表１検定のサイズ：Andrews，Andrews-PIoberegr，Hansen２
｜
川
棚
肌
朋
Ｍ
ｌ
Ｍ
肌
朋
州
卵
一
Ｍ
Ⅲ
肌
朋
Ⅱ

１
｜
肌
朋
、
而
朋
一
Ｍ
肺
肌
畑
川
一
Ｍ
Ｍ
Ｍ
冊
Ⅲ

３
｜
朋
汕
、
蛆
肌
一
Ｍ
畑
朋
仙
佃
一
ｍ
仙
朋
Ｍ
Ｍ

４
ｌ
ｍ
Ｍ
ｍ
冊
Ｍ
ｌ
Ｍ
〃
Ｍ
川
畑
一
岡
肌
朋
川
畑

５
｜
肌
妬
朋
朋
Ⅱ
｜
Ｍ
畑
田
佃
帆
一
冊
佃
卿
側
団

６
｜
Ｍ
蛆
Ｍ
Ｍ
Ｍ
｜
印
肺
佃
妬
州
一
肌
刎
Ⅲ
州
Ⅱ

７
｜
肌
皿
州
妬
Ｍ
｜
朋
朋
Ｍ
細
い
一
朋
蛆
虹
弧
朋

８
’
㈹
仏
朋
朋
朋
一
Ｍ
朋
朋
妬
卿
一
冊
帆
州
Ｍ
Ｍ

９
｜
畑
朋
〃
Ｍ
囲
一
研
Ｍ
Ｍ
側
朋
一
Ⅲ
川
棚
Ⅲ
肺

０
０
５
９
０
０
０
５
９
０
０
０
５
９
０

８
９
９
９
０
８
９
９
９
０
８
９
９
９
０

●
●
●
●
●
●
●
●
●
●
●
●
●
●
●

０
０
０
０
１
０
０
０
０
１
０
０
０
０
１

’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
’
一
｜

β
β
β
β
β
β
β
β
β
β
β
β
β
β
β

Ｔ＝5０

Ｔ＝lOO

Ｔ＝200

表の１－９は次に対応している。

ｌ：SupF；Andrewsの漸近臨界値

２：SupRHansenの均一分散ブートストラップ
３：SupRHansenの不均一分散ブートストラップ

４：ExpF；Andrews-Plobegerの漸近臨界値
５：ExpHHansenの均一分散ブートストラップ

６：ExpRHansenの不均一分散ブートストラップ

７：AveRAndrews-Plobegerの漸近臨界値
８：AveRHansenの均一分散ブートストラップ

９：AvenHansenの不均一分散ブートストラップ

/Vyb/0ｍ（1989）の検定表２は、Nybloomの検定の検定のサイズの結果である。表から

明らかに、周辺過程が単位根、もしくは単位根に近いものを持っている場合に、検定がうま

くいかないことがわかる。βが単位根に近づくにつれて、帰無仮説をほとんど棄却していな

い。これはこの検定法は説明変数が定常であることを想定しているためで、よってHansen

(2000）が述べているように非定常もしくは非定常に近いような場合は使うべきではない。

表２検定のサイズ：Nyblomの検定
ｒｌ

Ｌ」 )〔

８＝0-8(］
「1

Ｌ｣

８＝０９(］

８＝０．９

３＝(1９９

３＝１０(］ (1４

Ｂａ／ａｎｄＰｅ〃、（1998）の場合表３はＢａｉａｎｄＰｅｒｒｏｎの検定統計量を用いて検定のサ

イズをモンテカルロ実験した結果である。表から、明らかに過剰棄却がうかがえる。サンプ

ルサイズが大きくなるにつれて、パフォーマンスは改善されるが、依然として、過剰棄却気

味であることに変わりはない。ＷＤＭａｘ検定統計量は、ＵＤＭａｘ検定量よりも常に値が大き

い。βが１に近づくにつれてその傾向は大きくなる。
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表３検定のサイズ：Bai-Perron

Ｔ＝200

ＵＤＭａｘ ＷＤＭａｘ

ｌＯ４０13.60

11.4013.40

12.9014.70

13.5014.00

16.30１６５０

Ｔ＝l００

ＵＤＭａｘ ＷＤＭａｘ

ｌ７１０22.50

20.8025.80

20.4022.90

２１４０25.80

２４２０27.90

Ｔ＝５０

ＵＤＭａｘ ＷＤＭａｘ

38.2049.80

39.9048.60

44.3053.70

44.6053.30

42.6051.40

０
０
５
９
０

８
９
９
９
０

●
●
●
●
●

０
０
０
０
１

’
’
’
’
’
’
’
’
’
一

β
β
β
β
β

Ｂａ八1999）の尤度比検定表４はBaiの尤度比検定の検定のサイズに対するモンテカル

ロ実験の結果を示している。Baiの尤度比検定は、Bai-Perronの方法よりも良いパフォーマ

ンスをあらわしている。また、Bai-Perronの結果と対照的に、βが１に近づくにつれて棄

却率は下がっていった。観測数が増えるに従って、検定のサイズは適正に近づいている。

表４検定のサイズ：BarLR検定

I
Ｐ１

Ｌ」

ｒ１
Ｌｊ

３＝０－８(〕

３＝(１９(］

１
１

Ｆ
」

３＝ＯＨ '’

9１２８＝(1９９

９＝10(］ '’

WangZ7vof（2000）のベイジアン検定表５はWang-Zivotのベイジアン検定によるモン

テカルロ実験の結果を示している。表の中のそれぞれの数値は、棄却した割合ではなく/＝

１（つまり構造変化数が１）の事後確率モンテカルロ平均である。よって、非ベイジアンの

検定法によるシミュレーションとは単純に比較はできないが、参考のために結果を載せてい

る。βが１に近づくにつれ、僅かに事後確率モンテカルロ平均は上がっているが、非定常｣性

の影響はほとんどないと言える。また観測数が増えるにつれシミュレーションのパフォーマ

ンスは上がっているが、程度は僅かである。

表５検定のサイズ：Wang-Zivotのベイジアン検定

Ｒ
Ｌ｣９＝0.80 ４上

９＝(１９(】

８＝ＯＧ

R
b＿」３＝098

ｒｌ
ＬｊＨ

Ｌ」９＝ｌＯＣ
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４モンテカルロ実験一検出力検定

データ発生過程データ発生過程（ＤＧＰ）は次のようである。

y（＝6pcf［＋77ｔ (3０

jc"＝αi＋βijcL,＋ｕ"，ｉ=＝１，２，…,k;t＝１，２，，…,Ｔ (31）

ここで、刀t～Ⅳ(０，１），ｕ"～Ｍ０，１）で添え字ｊは周辺過程を表すものとする。また、検

定のサイズの計算と同様に検出力検定でも、式(31)においてα＝１とし、周辺過程は１つとし

たのでk＝１とした。条件付周辺分布では、データの半分のところで構造変化があるとする。

つまり、

6戸|:+〃
t二to

otherwise
(32）

とする。なお、本稿ではｗｕ＝{0.1,0.3,0.5｝とする。

推定モデル検出力検定では、構造変化があるかないかを検定し、帰無仮説をｙ`に構造変化

なし、６戸Ｗｔ、対立仮説は、

h＝{:+〃
t二to

otherwise
(33）

という未知の構造変化点toが１つあるとした仮説である。

4.1モンテカルロ実験の結果

表６から12は検出力実験の結果である。検定のサイズの実験結果より第一種の過誤が異常

に大きかったBai-Perronによる検定法が検出力において最も高くなるというのは予想でき

る。実際、Bai-Perronの結果が最も検出力が高かった。そしてAndrews，Andrews-

Ploberger，Hansenによる検定法が続くが、それぞれはほとんど大きな違いは見いだされな

かった。そしてBaiの尤度比検定が続き、最も検出力が弱かったのはNyblomのＬ統計量

であった。個々の検定法については以下の通りである。Wang-Zivotによるベイジアン検定

は、結果が事後確率のモンテカルロ平均なので解釈が異なるが、それでも検出力はBai-

Perronとほぼ同等の結果であった。

Ａ"oﾉﾉ'ews（1993)，And妃ws-P/Obe/ｐｅｒ（1994)，Ransen（2000）の場合表６，７，８から

は、Hansenの不均一分散czueFがわずかに棄却率が大きい以外は他の統計量に対して違い

はみられない。βが１に近づくにつれ、これらの検定の検出力が上がっている。当然、サン

プルサイズが増えるにつれて、検出力があがっていく。また、ジヤンプサイズが小さい時

(,(し＝0.1）は各検定量による違いは幾分出ているが、それもＴ＝50の時ぐらいでＴ＝200にな

ると、各検定量による違いはほどんどみられない。この中で、Hansenの均一分散ＳＵｐＦと
不均一分散ｓｕｐＦが検出力が多少弱いようである。
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表６検出力検定：Andrews1Andrews-Ploberger，Hansen：Ｔ＝5０
１

２７．６

６１．６

８６．２

９７．７

９９．１

97.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

２

２４．４

５７．４

８３．９

９７．３

９８．１

96.5

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

100.0

３

２４９

５４３

８０．４

９５．８

９７．２

９５．３

９９．９

99.9

100.0

100.0

99.9

100.0

100.0

100.0

100.0

４

３０．５

６６０

８８．０

９７．９

９８．９

97.4

100.0

100.0

100.0

99.9
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表の１－９は表１と同じである。

表７検出力検定：Andrews,Andrews-Ploberger，Hansen：Ｔ＝100
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表の１－９は表１と同じである。

Ｍ/b/o、（1989）の検定表９は、NyblomのＬ統計量の実験結果を表してる。Andrews，

Andrews-Ploberger，Hansenの方法に比べて、Nyblomの検定は検出力が弱い。変わって

いることと言えば、Nyblom検定は、サイズ検定では単位根に大きく影響されるが、検出力

検定では、前の結果と比べて、特にHansenのブートストラップに比べて単位根による影響

が少ない。

ＢａﾉｰPe伽、（1998）の場合表10はBai-Perronの検出力検定のモンテカルロ実験の結果

である。Bai-Perronの検出力検定では、Andrews，Andrews-Ploberger，Hansenの結果と

同様にβが１に近くなるにつれて、棄却率は100％になっていく。他の結果と総合すると、

もっとも強力である。異常に検定のサイズの値が大きかったという問題があるという実験結

果から、Bai-Perron統計量が最も検出力が高いと考えられる。
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表８検出力検定：Andrews,Andrews-Ploberger，Hansen：Ｔ＝200
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表の１－９は表１と同じである。

表９検出力検定：Nyblom
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表１０検出力検定：Bai-Perron
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時系列における構造変化検定法のシミュレーションによる比較（杉田・大西）

Ｂａ／（1999）の尤度比検定Baiの尤度比検定は、表11を見る限り、Bai-Perron検定より

も検出力が落ちている。この検定も、Bai-Perron検定と同様にβが１に近づくにつれて、

より検出力があがっている。しかし、NyblomのＬ統計量と同様に他の検定量と比較すると、

比較的単位根による影響が少ないといえる。

表１１検出力検定：Baiの尤度比検定
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WangZ7vof（2000）のベイジアン検定表12はWang-Zivotによるベイジアン検定の結果

である。サイズでのと同じく、表のそれぞれの数値は事後確率のモンテカルロ平均を表して

いるので、非ベイジアンの検定の結果とは解釈が異なる。その上で結果を見てみると、ほぼ

Bai-Perronの結果と同じく、大変検出力は高いといえる。また、βが１に近づくにつれ検

出力は飛躍的に上がっていることがわかる。

表１２検出力検定：Wang-Zivotのベイジアン検定
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５結論

本稿では、近年応用マクロ実証によく使われている幾つかの代表的な構造変化検定法を紹

介し、未知の構造変化に対する検定をサイズと検出力をモンテカルロ実験により比較した。

ＤＧＰは、周辺過程に対して定常過程だけでなく、単位根もしくは単位根に近い非定常過程

も考慮した。

非定常過程もしくはそれに近い場合には、Hansen（2000）で述べられているように、

NyblomのＬ統計量といったものなど、多くの方法で、サイズのゆがみが生じていた。この

点に関しては、Hansenのブートストラップ統計量が優れていることがわかった。

検定のサイズはサンプルサイズが中程度以上ではどの検定量でも似たような結果を示すと

予想していたがＴ＝200の場合でも各検定量のサイズはかなり違った。特にBai-Perronの統

計量は明らかに過剰棄却しており、また逆に、非定常過程でのNyblomのＬ統計量は過小に

棄却していることがわかった。またBaiの、統計量も定常過程では過剰に棄却しているこ

とがわかった。
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検出力検定に関しては小サンプルでジャンプサイズが小さい時は、サイズ検定で最も過剰

に棄却していたBai-Perron検定が最も検出力が強く、BaiのＬＲ検定が次に続くというの

は予想通りであったが、この２つの検定法以外では殆ど大差のない結果となった。小サンプ

ルでもジヤンプサイズが中以上なら、どの検定量でもほぼ同じような結果となり、ジヤンプ

サイズが小さい時でもＴ＝100以上ならほぼ同じような結果となった。

これらの検定量のサイズと検出力を考慮したところ、Hansenのブートストラップ均一分

散ＡｕｅＦやＥ)qDF統計量が他の検定量よりもいいのではないかと結論づける。Bai-Perron

検定法は過剰棄却が見られ実用的ではない。また、非定常過程への感応度の高さから

NyblomのＬ統計量を使うのは、避けるべきだと思われる。

古典的な構造変化検定法以外に、ＷａｎｇａｎｄＺｉｖｏｔ（2000）のベイズ法によるトレンド項、

分散、定数に対して多重構造変化を検定する方法を紹介した。ベイズ法の場合、シミュレー

ション結果が棄却した割合ではなく、事後確率のモンテカルロ平均となるため、非ベイジア

ンの検定法と単純には比較することができないが、参考のために同じＤＧＰを使って構造変

化数がＯの場合と１の場合をシミュレーションしてみた。結果は同じ多重構造変化時点検定

のBai-Perronによく似た結果が出た。

本稿を通じて、構造変化検定、特にここで比較を行ったAndrewsのＳｕｐＦ統計量、

Andrwes-PlobergerのＡｕｅＦ統計量やＥ)CpF統計量、Hansenのブートストラップ統計量、

NyblomのＬ統計量、Bai-Perronの統計量、Baiの尤度比統計量、そしてWang-Zivotのベ

イジアン検定法の特性を明らかにし、それぞれの検定を用いる際の一定の指標を提供できた。

応用マクロ実証等で各検定を用いる際には、ここで明らかにした特性を考慮した上で用いる

ことが望ましい。
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