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摘要 

    本文針對具右設限的成對存活資料，提出調整成對資料相關性的

成對對數秩近似檢定及成對限制平均壽命差異的近似檢定。除以實例

說明其應用，並且採用模擬方法研究其型I誤差率及檢定力表現。本

文研究具右設限的相關成對存活資料中兩個處理效應的比較。我們提

出經過相關性調整後的對數秩檢定與限制平均存活時間差異的檢

定。本文除以一個實例說明檢定的應用，也以模擬方法研究所提檢定

方法的型I誤差率及檢定力表現。 

 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 



Abstract 

  In this article, we are concerned with the problem of comparing two 

treatment effects when correlated paired survival data are subjected to 

random right-censorship. The logrank test and the test based on the 

difference of two restricted mean survival time adjusted by the survived 

correlation are proposed. A real dataset is illustrated for the use of the 

tests and a simulation study is conducted to investigate the Type-I error 

and power performances of the proposed tests. 
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第一章 緒論 
1.1 研究動機及目的 

    醫學研究中成對樣本相當普及，例如：為研究雷射手術對糖尿病

病人患白內障的療效，針對病人雙眼分別予以不同處理，然後比較白

內障發生時間的差異性。此外，為研究如何防治兒童臼齒受到細菌感

染而蛀牙，牙醫於單側的臼齒預做處理，然後比較處理之後的臼齒是

否相對地有效延長其蛀牙的時間。因為研究時期有限，在研究期限

內，糖尿病病人可能並無患白內障或是兒童並未蛀牙，因此，成對樣

本中亦常見右設限資料。 

    就檢定兩組獨立樣本存活函數是否相等而言，常見的檢定方法有

加權對數秩檢定 (weighted logrank)(Fleming and Harrington, 1991)及

加權 Kaplan-Meier (KM)檢定 (Pepe and Fleming, 1989)等。針對成對

樣本問題，成對資料之間具有相關性，所以不能用獨立樣本下的方法

做檢定，而應該考量調整成對資料相關性提出新的方法。針對成對樣

本資料 O’Brien and Fleming (1987)利用合併資料的 kaplan-Meier 存活

函數配置成對資料的分數，然後以此分數為現行資料，提出成對 t 檢

定統計式，但是以標準常態分布為近似分布進行檢定。Akritas (1990)

先各別計算兩個處理組的 Kaplan-Meier 存活函數，然後使用平均

Kaplan-Meier 存活函數配置分數，最後與 O’Brien and Fleming 相同提
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出 t 統計式的近似檢定。Jung (1999)利用大數法則求取對數秩統計式

近似變異數的估計，然後以此變異數估計調整兩樣本的對數秩統計

式，使之應用於成對存活函數之檢定。此外，Murray (2001)計算加權

KM 檢定統計式在相關的成對資料之下的確切變異數，然後以此變異

數的估計調整原來的兩樣本加權 KM 檢定。 

    Jung(1999) 所提的對數秩統計式之近似變異數，並非確切的計算

出調整相關性的變異數，所以本文首先建立調整成對資料相關性的對

數秩檢定。此外，加權 KM 統計式中的權數決定於設限分布，為免困

擾，本文考慮應用 Karrison (1987)的提出限制平均存活時間差異檢定

統計式，考量成對資料之間的相關性，先行計算在成對資料之下此一

統計式之變異數，然後，提出成對資料的限制平均存活時間差異檢定。 

    本文在下ㄧ節回顧相關文獻。然後本文在第二章提出二種新的成

對差異檢定方法，在第三章展現比較上述各種方法的模擬結果，在第

四章進行實例分析，最後在第五章結語並進行討論。 
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1.2 文獻回顧 
    定義 為第j對受測者接受第i個處理組的存活時間， 為對應的

設限時間，j=1,2…n，i=1,2。就獨立受測的n對資料而言，在右設限

之下，觀察到的時間為 ，則

ijT ijC

ijX ij ij ijX min(T ,C )= ，其設限指標為

ij ij ijI(T C )δ = < 。令 為TiS (t) i之存活函數， 為CiU (t) i設限時間的存活函

數。以下將回顧針對虛假說 的成對Prentice-Wilcoxon

檢定(O’Brien and Fleming, 1987)，調整後的成對t檢定(Akritas, 1990)，

成對樣本對數秩檢定(Jung, 1999)，及成對樣本加權Kaplan-Meier檢定

(Murray, 2001)。 

0 1 2H :S (t)=S (t),t>0

    假設成對樣本中有 D 個不同死亡時間。將之排序得到 。

令 為混合樣本中在 的涉險人數，即死亡或設限時間大於或等於

的人數。 ，再令 

(1) (D)t <...<t

*
in (i)t

(i)t 0s =1

* *i
j i

i i* *
j=1 j i

n ns = = s   
n +1 n +1

×∏ -1 i=1,2…D， 

則 為混合樣本在時間 的 Kaplan-Meier 估計。在第一組樣本中如果

第 i 個觀察值為資料的死亡時間點 ，則給定分數為 ，否則

，亦即以較低的分數給予觀察到死亡時間的資料，但是，對

於死亡時間大於設限時間者，給予較高分數。同理，第二組樣本也按

照相同方式給定分數，求得 。 

is (i)t

(j)t 1j jk =1-2s

1j jk =1-s

2jk

令 
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j 1j 2j∆ =k -k  ,  j=1,2.....n 。 

O’Brien and Fleming (1987)提出的成對 Prentice-Wilcoxon 統計式為 

n

i
i=1

n
2 0.5

i
i=1

∆
Z=

( ∆ )

∑

∑
。                     (1) 

因為此ㄧ檢定統計式的近似抽樣分布為標準常態分布，所以，若

2|Z|>zα 則宣稱兩成對資料的存活函數有異，其中 zα 為標準常態分布上

的 100α百分位。 

   Akritas (1990)分別計算第一組與第二組樣本的存活函數，令S( )•

為兩組的平均存活函數，亦即分別計算兩組的存活函數再予以平均為

S( )• ，如果 為觀察到的死亡時間，則ijx ij ijk =2n[1-S(x )]，否則

ij ijk =2n[1-S(x )/2]，j=1,2…, n，i=1,2。此處給分的原則與前述成對

Prentice-Wilcoxon 統計式相同。然後計算 , j=1,2…, n。最後

類似的成對 t 統計式 

j 1j 2D =k -k j

                      T=
D

D
S / n

                           (2) 

其中
n n

2 2
j D j D

j=1 j=1
D= D /n, S = (D -D) /(n-1), S = S∑ ∑ 2

D  

此ㄧ檢定統計式的近似抽樣分布是自由度為(n-1)的 t 分布。因此，

若 2 , n 1|T|>tα − 則宣稱兩成對資料的存活函數有異。 

Jung (1999)在成對樣本下，提出對數秩統計式變異數的估計，進

而調整此ㄧ檢定。令 為第 j 對中接受第 i 個處理者在時間 t 之前ijN (t)
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死亡的指標，亦即 { }ij ij ijN (t)= I X tδ ≤ 。再令 { }ij ijY (t)=I X t≥ ，亦即該受測

者在時間點 t 之後未死亡也未設限的指標。則 及

為第 i 處理組中死亡與涉險人數。兩個獨立樣本之下的對

數秩統計式為 

n

i i
j=1

N (t)= N (t)∑ j

ij

n

i
j=1

Y (t)= Y (t)∑

{ }1 2
0

ˆ ˆW n H(t) d (t)-d (t)
∞

= Λ∫ Λ ， 

其中 

[ ]
1 2

1 2

Y (t)Y (t)H(t)     
n Y (t) Y (t)

=
+

， 

t
i

i
o i

dN (s)ˆ (t)
Y (s)

Λ = ∫ ，i=1,2。 

n n

i ij i
j 1 j 1

N (t) N (t),  Y (t) Y (t)
= =

= =∑ ∑ ij

ij

。 

idN (s)為所有接受第 i 個處理者在時間 t 死亡的指標總和，亦即

 { }
n n

i ij ij
j=1 j 1

dN (t)=d N (t)= I X =tδ
=

∑ ∑

因為在成對存函數相等之虛無假說之下，W 可改寫為 

1

n

1j 2j
j 1 0 0 2

1 H(t) H(t)
Y (t)

W= dM (t)- dM (
/n Y (t)/

t)
nn

∞ ∞

=

⎧ ⎫
⎨ ⎬
⎩ ⎭

∑ ∫ ∫  

其中 ，j=1,2…n，i=1,2，是平均數為 0 的鞅過程，

此外

t

ij ij ij i
0

M (t)=N (t)- Y (s)d (s)Λ∫

( )i i 1 2 i iˆ = n n +n , 0< <1π π π→ ,所以

P 1 1 2 2

1 1 2 2

y yH(t) h(t)=
y +y
π π
π π
×

⎯⎯→ , -P
i i iY (t) n y (t)=C (t )S (t )⎯⎯→ -

i ,i=1,2 
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P⎯⎯→代表機率收斂。考慮 

j 1j
0 0

1j

2j

j2

0

h(t) h(t)= dM (t)- dM (t)

dM (t) dM (t)
   = h(t) - ,

ε
∞ ∞

∞ ⎡ ⎤
⎢ ⎥

1

1 2

2

y (t) y (t)

y (t) y (t)⎣ ⎦

∫ ∫

∫
 

根據大數法則，W 的漸近變異數為 

n
2 2
W jn j 1

1=Var(W)=lim
n

σ ε
→∞ =

∑ ， 

則 W 的漸近變異數可估計為 

n
2 2
W j

j 1

1 ˆˆ
n

σ ε
=

= ∑ ， 

 

其中 jε̂ 可簡化(附錄一)為 

{ } { }
2 n 2 n

1j 2 1j kj 1i kj 2 kj 2j 1 2j kj 2i kj 1 kj
2 2j

k 1 j 1 k 1 j 11j 2jkj kj

Y (X ) Y (X )Y (X ) Y (X ) Y (X )Y (X )
ˆ - -

Y(X ) Y(X )Y(X ) Y(X )

δ δ δ δ
ε

= = = =

= +∑∑ ∑∑ 。 

最後 Jung (1999)在成對樣本下，提出成對樣本對數秩統計式為 

                          '

W

WW =
σ̂

                        (3) 

其中 2
Wˆ ˆ= Wσ σ 。此ㄧ檢定統計式的近似抽樣分布為常態分布。因此，

若 '
2|W |>zα 則宣稱兩成對資料的存活函數有異。 

    令 為設限現存活函數之 Kaplan-Meier 估計式， Pepe 和

Fleming (1989)所提的兩個獨立樣本問題的加權 Kaplan-Meier 統計式

為 

iÛ (t)
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{ }
1
2

* 1 2
1 2

01 2

n n ˆ ˆˆT = w(u) S (u)-S (u) du
n +n

∞⎧ ⎫
×⎨ ⎬

⎩ ⎭
∫  

其中 

1 2

1 1 2 2

ˆ ˆJ(t)U (t)U (t)ŵ(t)  ˆ ˆˆ ˆU (t) U (t)π π
=

+
， 

1 21, if Y (t) Y (t)>0
J(t)

0,    o.w                  
×⎧

= ⎨
⎩

， 

iŜ (t)為第 i 個處理組的 Kaplan-Meier 估計式。 

令

 

{ } {
n

12 1 2 1j 1j 1 2j 2j 2
j 1

dN (t ,t )= I X =t I X =tδ δ
=
∑

{ } { }
n

1|2 1 2 1j 1j 1 2j 2
j 1

dN (t |t )= I X =t I X >tδ
=
∑

}

  
n

12 1j 2j
j=1

Y (u,v)= I(X u,X v)≥ ≥∑

t

ˆA(t) w(u)S(u)du
∞

= ∫  

1 2N(u) N (u) N (u)= +  

1 2Y(u) Y (u) Y (u)= +  

Murray (2001)進ㄧ步考慮成對資料之間的相關性，獲得 T*的變異數

為： 

{ } { }*

2 -1 22 - -1 2
iT

i 1 0i

120 0

ˆ ˆ Û (u )S(u )Y(u) A(u) dN(u)
ˆ

              A(u)A(v)G (u,v)dvdu

π πσ
π

∞

=

∞ ∞

⎡ ⎤= ⎢ ⎥⎣ ⎦

−

∑ ∫

∫ ∫

 

其中 
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12 12
12 - - - -

121 2

1|2 2|1

12 12

Y (u,v) dN (u,v)G (u,v)= ˆ ˆ Y (u,v)nS(u )S(v )U (u )U (v )

dN (u|v)dN(v) dN (v|u)dN(u) dN(u)dN(v)                      - -
Y (u,v)Y(v) Y (u,v)Y(u) Y(u)Y(v)

⎧
⎨
⎩

⎫
+ ⎬

⎭
。

 

最後，Murray (2001)在成對樣本下，提出成對樣本下修正的加權

Kaplan-Meier 統計式為 

                            
*

*
'

T

TT =
σ

                       (4) 

其中 * *
2

T T
=σ σ  

此ㄧ檢定統計量的近似抽樣分布為常態分布。因此，若 '
2|T |>zα 則宣稱

兩成對資料的存活函數有異。 
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第二章 統計方法 

2.1 對數秩檢定 

    本章首先應用 Murray (2001)的結果，求出成對資料下，對數秩

統計量的真正變異數，然後根據估計的變異數，建立修正之對數秩檢

定。 

因為 

{ }1 2
0

ˆ ˆW n H(t) d (t)-d (t)
∞

= Λ∫ Λ  

                                                 

                            
n

P
1i 2i

i 1 0 01 2

1 h(t) h(t)dM (t)- dM (t)
y (t) y (t)n

∞ ∞

=

⎧ ⎫
⎯⎯→ ⎨ ⎬

⎩ ⎭
∑ ∫ ∫  

其中 ,i=1,2，j=1,2…n。求得 W 漸近變異數(附

錄二)為 

t

ij ij ij i
0

M (t)=N (t)- Y (s)d (s)Λ∫

( ) ( )

( ) )}

2 2
2
ML 20 0

1 2

1 2
1k 1 2k 20 0

1 1 2 2

12 1 2 2 2 1|2 1 2 1 1 2|1 2 1 1 1 2 2 1 2

h (t) h (t)=Var(W) 1- d 1- d
y ( ) y (t)

h(t ) h(t )           2 P(x t ,x t )
y (t ) y (t )

              , ( ) ( | ) ( ) ( | ) ( ) ( ) dt dtk k

t

t t t t t t t t t t

σ

λ λ λ λ λ λ λ

∞ ∞

∞ ∞

= ∆Λ Λ + ∆Λ Λ

⎧
− ≥ ≥⎨

⎩

⎡ ⎤× − − +⎣ ⎦

∫ ∫

∫ ∫  

其中 12 1 2(t ,t )λ 為成對資料在 及 的風險函數，1t 2t 1|2 1 2(t |t )λ 為成對資料中

第 2 個處裡組病人存活時間為 時，第 1 個處理組病人的條件存活函

數，

2t

2|1 2 1(t |t )λ 亦是同樣的道理。 

代入估計式可得 
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22
2 1 2 1
ML 0

i 1 i 1 2 1

n H (t) N N -1 dN dNˆ 1-
Y (t) Y (t) Y (t)-1 Y Y

σ
∞

=

⎛ ⎞⎛× ∆ + ∆ +
= ⎜ ⎟⎜+ +⎝ ⎠⎝
∑∫ 2

2

⎞
⎟
⎠
         

1 2
12 1 20 0

1 1 2 2

H(t )H(t )-2 nY (t ,t )
Y (t )Y (t )

∞ ∞
×∫ ∫  

       1|2 1 2 2 2|1 2 1 112 1 2 1 2

12 1 2 12 1 2 2 12 1 2 1 1 2

dN (t |t )dN(t ) dN (t |t )dN(t )dN (t ,t ) dN(t )dN(t )- -
Y (t ,t ) Y (t ,t )Y(t ) Y (t ,t )Y(t ) Y(t )Y(t )

⎡ ⎤
× +⎢ ⎥
⎣ ⎦

。 

因此，本文建議在成對樣本之下修正對數秩檢定統計式為 

                         ''

ML

WW =
σ̂

                        (5) 

其中 2
ML MLˆ ˆ=σ σ 此ㄧ檢定統計式的近似抽樣分布為常態分布。因此，

若 ''
2|W |>zα 則宣稱兩成對資料的存活函數有異。 

 

2.2 限制平均存活時間檢定 

    在加權 KM 檢定統計式中的權數與設限時間存活函數有關。因為

僅少數病人具較長的存活時間，因此，就兩個處理效應的比較而言，

本文擬根據 Irwin (1949)所提的限制平均時間： 

0t

i 0 i
0

(t )= S (t)dtµ ∫ ， 為適當的選擇時間點， 0t

比較兩個處理的效應。 

事實上 Karrison (1987)已經考慮兩個獨立樣本問題之下的檢定統計式

為 

0t

1 2
0

ˆ ˆRM= n S (u)-S (u)du∫ 。 
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其中 及 為兩個處理組的 Kaplan-Meier 存活函數估計，此外， 

則根據有效樣本準則加以決定。令 

1Ŝ (.) 2Ŝ (.)

0t

i,EFF i i i
ˆ ˆ ˆˆ ˆN (t)=S (t)(1-S (t))/V(S (t))  

其中 為 的 Greenwood 公式，亦即 i
ˆV̂(S (t)) iŜ (t)

n
j2

j 1 j j j

N (t)ˆ ˆV̂(S(t))=(S(t))
Y (t)(Y (t)-N (t))=

∑ 。 

則計算得到 i0 i,EFF i

2ˆt =max t:N (t)> n , i=1,2 
3

⎧ ⎫
⎨ ⎬
⎩ ⎭

，之後共同的限制時間為

{ }0 10t = min t ,t20 。 

    根據成對資料的相關性，調整後得到的 RM 之變異數為 

0 0 0�t t t22
2 i i
RM 1 2 12- -

i=1 0 0 0i i

B (u) (u)=Var(RM)= du-2 B (u)B (v)G (u,v)dudv
S (u )U (u )

λσ ∑ ∫ ∫ ∫ ， 

其中 。 
0t

i i
t

B (t)= S (u)du∫

代入 2
RMσ 可得其估計式為 

{ } { }
0 0 0t t t2 -1 22 - -

RM i 12
i 1 0 0 0

ˆˆ U (u )S(u )Y(u) B(u) dN(u) 2 B(u)B(v)G (u,v)dudvσ
=

⎡ ⎤
= −⎢ ⎥⎣ ⎦
∑ ∫ ∫ ∫ ， 

其中 

0t

t

B(u) S(u)du= ∫ , 為混合樣本中 Kaplan-Meier 估計式。 S(u)

最後，在成對樣本下限制平均存活時間檢定統計式為 

                          *

RM

RMRM =
σ̂

                      (6) 

其中 2
RM RMˆ ˆ=σ σ 。此ㄧ檢定統計量的近似抽樣分布為常態分布。因此，
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若 *
2|RM |>zα 則宣稱兩成對資料的存活函數有異。 

此時可進一步計算限制平均存活時間的信賴區間，亦即考慮不同的限

制時間 ，可以求得 的近似10 信賴

區間為 

0t
0t

1 0 2 0 1 20
µ (t ) µ (t ) [S (t)-S (t)]dt− = ∫ 0(1-α)%

1 0 2 0 2ˆ ˆ ˆ(t )- (t ) z RMαµ µ σ± ……..(7) 

1 0 2 0µ (t )-µ (t )的近似 信賴區間列於圖二。 95%
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第三章 模擬研究 

3.1 模擬方法 

    本文考慮成對存活時間服從二元對數常態分布，亦即 

2
1 1 1 1 2

2
2 2 1 2 2

log Y
~BVN ,

log Y
µ σ ρσ σ
µ ρσ σ σ

⎛ ⎞⎛ ⎞⎛ ⎞ ⎛ ⎞
⎜ ⎟⎜ ⎟⎜ ⎟ ⎜ ⎟⎜ ⎟⎝ ⎠ ⎝ ⎠ ⎝ ⎠⎝ ⎠

， 

其中 1µ 和 2µ 為成對資料 及 的平均數，1log Y 2log Y 1σ 和 2σ 為對應之標準

差， ρ 則為 lo 及 的相關係數。此一模擬分別在不同的二元對

數常態存活分布及不同的二元對數常態設限分布之下，研究文獻中成

對 PW 統計式(1)、AK 統計式(2)、LR 統計式(3)、WKM 統計式(4)檢

定方法及本文所提MLR統計式(5)及RM統計式(6)建立的檢定方法的

型 I 誤差率及檢定力。 

1 2g Y log Y

    此一模擬研究中，考慮四種不同情形的二元對數常態分布，其中

對數存活時間之平均數分別為 ( )21,µµ =(0.3，0.3)，(0.3，0.4)，(0.3，

0.5)，(0.3，0.6)，但是 2 2
1 2= =1σ σ 。同時考慮 =0.0~1.0(0.1)ρ 十種不同

情形；設限時間分布亦為二元對數常態分布，其中平均數為

1 2 1µ µ= = ，變異數亦為 。針對具不同對數存活平均時間的模

式記作模式 I-IV。事實上，我們在模型 I 之下比較各種檢定方法的型

I 誤差率，在模型 II~IV 之下比較各種檢定方法的檢定力。 

2 2
1 2 1σ σ= =

    利用 MATLAB 生成二元常態隨機變數，然後分別針對常態變數

進行指數轉換，同理，設限時間也由此方法生成。每一種模式之下的
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模擬次數為 10,000 次，每次的試行的樣本數分別為 10、20、30。根

據模擬的成對樣本資料，計算各種檢定統計量，並且紀錄是否棄卻虛

無假說。在模式 I 之下，即虛無假說成立時，計算 10,000 次當中棄卻

虛無假說的比例，此為型 I 誤差率估計值。檢定力估計值則為在模式

II~IV 之下，即對立假說成立時，10,000 次當中棄卻虛無假說的比例。

模擬結果列於表ㄧ至表四。型 I 誤差率估計標準誤差為

0.002 ( )0.05 0.95 /10000= × ，在此已超出 3 倍標準誤差為顯著偏離

0.05α = 。而檢定力估計之最大誤差則為 0.005 ( )0.5 0.5 /10000= × 。 

 

3.2 模擬結果 

表一中主要研究不同的統計式分別在樣本數 10、20、30 時，觀

察型 I 誤差率估計值之表現，在樣本數為 10 時，發現 PW 有較保守

的情形；RM 在相關性低時亦有此表現。想反地，其餘檢定有高估之

現象，所以整體而言，在樣本數很少時，本文所探討的統計量表現皆

欠佳。但是當樣本數提高至少為 20 時，所有的統計式皆有改善在型

I 誤差率估計值之表現，比較靠近我們的理論值 0.05，但是在相關性

較低時，RM 仍有保守之現象，LR 統計式有較高估的趨勢。 

表二至表四中，主要研究不同的統計式分別在樣本數 10、20、

30 時，觀察檢定力估計值之表現，在樣本數至少為 20 時，本文所提
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之統計式皆會隨著樣本數的增加，提高其原本的檢定力。而且在我們

的模型下，獨立樣本時比較其檢定力，LR 與 MLR 都是最好的。在

相關性很小時 RM 的檢定力偏低，這可能是受到型一誤差率偏低之影

響，但整體而言，RM 的檢定力仍比傳統上的 PW 及 AK 好。 

然後可比較針對傳統上的統計方法：成對樣本 Prentice-Wilcoxon

檢定，Akritas 檢定，成對樣本加權 Kaplan-Meier 檢定，成對樣本對

數秩檢定(Jung)與改良過的方法：限制平均壽命檢定與我們所提的對

數秩檢定，可得知發現我們所提的對數秩檢定，在樣本數至少 20 時

且相關性大於 0.5 時，不論比較型 I 誤差率或檢定力，皆可發現我們

所提的對數秩檢定都比成對樣本對數秩檢定 (Jung)還要好，另外一方

面，限制平均壽命檢定在相關性高時的檢定力皆比成對樣本加權 KM

檢定好。 
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第四章 實例分析 

    為研究燒燙傷病患接受捐贈者同種異體皮膚移植於燒燙傷的部

位時，移植之後的皮膚可能會受到原有皮膚中 HL-A 抗原所影響，

Batchelor 和 Hackeit (1970)進行下述實驗：在病患燒燙傷部位植入符

合與不符合 HL-A 抗原之皮膚，觀察從病人接受皮膚移植到皮膚產生

排斥反應的時間即為研究的存活時間。在研究期限內無排斥反應則為

設限。資料列在表五，圖一展示兩組資料之 Kaplan-Meier 存活估計。 

    由圖一可見移植符合與不符合HL-A抗原皮膚產生排斥時間的兩

組存活函數，在後期的差異有擴大的趨勢。本文研究中的六個針對成

對差異的檢定方法之檢定統計量及其對應之 p 值則列於表六。因為對

數秩統計式及修正對數秩統計式基本上是在比較累積風險函數的差

異，但其餘的統計式皆是在比較存活函數的差異，而又因為累積風險

函數與存活函數成反比關係，所以如果原本存活函數的差異為正值，

會導致累積風險函數的差異為負的，正說明了為何只有對數秩統計量

及修正對數秩統計量的值為負的。 

   就一般而言，當存活函數交叉或有早期就被設限時，WKM 的檢

定力會比 LR 的檢定力高，但是圖一的存活函數顯示並無此一現象，

所以 WKM 沒比 LR 好。就 p 值而言，在顯著水準 0.05α = 之下，六個

檢定結論皆相同，亦即證據顯示 HL-A 抗原會影響皮膚的移植效果。
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但在 0.025α = 之下，只有 LR 仍支持上述結論，其他檢定則保留 HL-A

抗原對皮膚移植效果的影響。 
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    第五章 結論與討論 

     研究成對樣本下，兩個存活函數之間的差異性，可應用 t 統計

式建立的傳統檢定方法。根據本文研究結果顯示傳統 t 檢定的型 I

誤差率和檢定力表現並不佳，所以我們可以考慮 LR、WKM，但是

本文所提檢定方法，WKM 和 RM 在相關性低時，型 I 誤差率低於

顯著水準，因此檢定力偏低，而 LR 和 MLR 的型 I 誤差率高於顯著

水準。本文惟在成對資料相關較高時，上述四種方法皆可合理地維

持其顯著水準，但是 MLR 及 RM 的檢定力皆高於原來的 LR 及 RM

檢定力。 

雖然已有檢定方法可供進行存活函數差異的研究，但是在成對

資料研究中，更重要的是成對存活函數差異的訊息。此時，限制平

均存活時間檢定可進一步的推廣獲得限制平均存活時間差異的信賴

區間。此外，Karison (1987)在存活時間為分段指數分布之下，配適

COX 模式，引進變數的概念至限制平均存活時間檢定中，透過更多

有效的資訊，然後對存活時間的差異性，提出更有效的結論。 
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附錄一   對數秩檢定統計式之近似變異數 

因為
n

j
j=1

1Ŵ=
n ε∑ ，因此 

n

j
j=1

1ˆ  Var(W)=Var( )
n ε∑

n

j
j=1

1 Var( )
n ε= ∑

1= n Var(ε)
n
× × Var(ε)=  

          2 2=E(ε )-(E(ε))

根據鞅過程,E( ，所以，  ε)=0 2ˆVar(W)=E(ε )

根據大數法則， 

可知

n
2
j

j=1

n

ε
ˆVar(W)=lim

n→∞

∑
 

所以

2n

j
j 1ˆ ˆVar(W)

n

ε
∧

==
∑

 

又因為 j 1j0 0
1 2

h(t) h(t)ε = dM (t)- dM (t)
y (t) y (t)

∞ ∞

∫ ∫ 2j  

可令 j 1j0 0
1 2

H(t) H(t)ˆ = dM (t)- dM
Y (t)/n Y (t)/n

ε
∞ ∞

∫ ∫ 2j (t)  

得知 j
1j 2j0 0

1 2

ˆ H(t) H(t)= dM (t)- dM
n Y (t) Y (t)

(t)
ε ∞ ∞

∫ ∫  

                

1j 1j 1 2j 2j 20 0
1 2

H(t) H(t)        (dN (t)-Y (t)d (t))- (dN (t)-Y (t)d (t))
Y (t) Y (t)

∞ ∞
= Λ∫ ∫ Λ     

n 2 n
1j ij

1j 1j 1j ij ij
j 1 i 1 j 11 1j 1 ij

n 2 n
2j ij

2j 2j 2j ij ij
j 1 i 1 j 12 2j 2 ij

H(X ) H(X )
         dN (X )- Y (X )d (X ) 

Y (X ) Y (X )
H(X ) H(X )

                  - dN (X ) Y (X )d (X )
Y (X ) Y (X )

= = =

= = =

= Λ

+ Λ

∑ ∑∑

∑ ∑∑
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2 n
1j ij ij

1j 1j ij
i 1 j 11 1j 1 ij ij

2 n
2j ij ij

2j 2j ij
i 1 j 12 2j 2 ij ij

H(X ) H(X ) dN(X )
 I - Y (X )

Y (X ) Y (X ) Y(X )
H(X ) H(X ) dN(X )

         - I Y (X )
Y (X ) Y (X ) Y(X )

= =

= =

=

+

∑∑

∑∑
       

2 n
1j ij 1j ij ij

1j
i 1 j 11 1j 1 ij ij

2 n
2j ij 2j ij ij

2j
i 1 j 12 2j 2 ij ij

H(X ) I Y (X )H(X )
          I -

Y (X ) Y (X )Y(X )
H(X ) I Y (X )H(X )

                  - I
Y (X ) Y (X )Y(X )

= =

= =

=

+

∑∑

∑∑
 

代入 1 2

1 2

1 Y (t)Y (t)H(t)=
n Y (t)+Y (t)
×  

可得 

{ } { }
2 n 2 n

1j 2 1j ij 1j ij 2 ij 2j 1 2j ij 2j ij 1 ij
2 2j

i 1 j 1 i 1 j 11j 2jij ij

I Y (X ) I Y (X )Y (X ) I Y (X ) I Y (X )Y (X )
ˆ - -

Y(X ) Y(X )Y(X ) Y(X )
ε

= = = =

= +∑∑ ∑∑  
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附錄二 對數秩檢定統計式之變異數 

{ }1 2
0

ˆ ˆW n H(t) d (t)-d (t)
∞

= Λ Λ∫  

1 2

0 1 2

dN (t) dN (t)  n H(t) -
Y (t) Y (t)

∞ ⎧ ⎫
= ⎨ ⎬

⎩ ⎭
∫  

{ } { }1 1 21 2
0 01 2

2

H(t) H(t)   n dN (t) - n dN (t-Y (t)d (t) -Y (t)) (t) �
Y (t) Y (t

d n
)

w
∞ ∞

Λ Λ= +∫ ∫ ，

其中 

1 2

1 2

1 Y (t)Y (t)H(t)
n Y (t) Y (t)

=
+

 

因為  { } 0 der H⎯→1
Un

2
0

w H(t) d (t)-d (t) w 0
∞

⎯⎯= Λ Λ =∫

所以 { } {1 11 2
0 0 2

2
1

2-Y (t)d (t)H(t) H(t)W= n dN (t) - n dN (t) (t)
Y (t) Y

-Y (t
)

)d
(t

∞ ∞

Λ∫ ∫ }Λ

iΛ

 

令 ， 
tn

i ij ij ij ij
j 1 0

M (t) M (t) and M (t) N (t)- Y (s)d (s)
=

= =∑ ∫

可得 

1 2
0 01 2

H(t) H(t)W n dM (t)- n dM (
Y (t) Y (t)

∞ ∞

= ∫ ∫ t)  

1 2

n

1j 2j
j 1 0 0

1 H(t) H(t)   dM (t)- dM (t)
Y (t)/n Y (t)/nn

∞ ∞

=

⎧ ⎫
= ⎨ ⎬

⎩ ⎭
∑ ∫ ∫ ， 

因為H  k k(t) h(t),Y (t)/n y (t)→ →

令
n

*
1j 2j

j 1 0 01 2

1 h(t) h(t)W dM (t)- d
y (t) y (t)n

∞ ∞

=

⎧ ⎫
= ⎨ ⎬

⎩ ⎭
∑ ∫ ∫ M (t) ， 
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可得
n

2 *
1j 2j0 0

j 1 1 2

1 h(t) h(t)=var(W ) var dM (t)- dM (t)
n y ( ) y (t)t

σ
∞ ∞

=

⎡ ⎤⎛ ⎞⎧ ⎫
= ⎢ ⎥⎨ ⎬⎜ ⎟

⎢ ⎥⎩ ⎭⎝ ⎠⎣ ⎦
∑ ∫ ∫  

      
1 20 0

1 2

*1 2
1j 1 2j 20 0

1 1 2 2

1 h(t) h(t)var dM (t)  var dM (t)
n y ( ) y (t)

h(t ) h(t )          2ncov dM (t ), dM (t ) ,where i i j
y (t ) y (t )

t
∞ ∞

∞ ∞

⎡ ⎛ ⎞ ⎛ ⎞
= +⎢ ⎜ ⎟ ⎜ ⎟

⎝ ⎠ ⎝ ⎠⎣
⎤⎛ ⎞

− =⎥⎜ ⎟
⎝ ⎠⎦

∫ ∫

∫ ∫ =

 

      
1 20 0

1 2

1 2
1j 1 2j 20 0

1 1 2 2

1 h(t) h(t)var dM (t)  var dM (t)
n y (t) y (t)

h(t ) h(t )      2nE dM (t )dM (t )
y (t ) y (t )

∞ ∞

∞ ∞

⎡ ⎛ ⎞ ⎛
= +⎢ ⎜ ⎟ ⎜

⎝ ⎠ ⎝⎣
⎤⎛ ⎞

−

⎞
⎟
⎠

⎥⎜ ⎟
⎝ ⎠⎦

∫ ∫

∫ ∫
           (2.1) 

由 Fleming、Harrington 和 O’Sullivan (1987)可得 

( )
2 22

j 20 0
j=1 i 1 2

h(t) h (t) h (t)var dM (t) =n ( + ) 1- d
y ( ) y ( ) y (t)t t

∞ ∞⎛ ⎞
∆Λ Λ⎜ ⎟

⎝ ⎠
∑ ∫ ∫               (2.2) 

由 Murray (2001)可得 

( ){
}

1k 1 2k 2

1k 1 2k 2 12 1 2 2 2 1|2 1 2

1 1 2|1 2 1 1 1 2 2 1 2

E(dM (t )dM (t ))

 =P(x t ,x t ) , ( ) ( | )

   ( ) ( | ) ( ) ( ) dt dtk k

t t t t t

t t t t t

λ λ λ

λ λ λ λ

≥ ≥ −

− +

                   (2.3) 

將(2.2)(2.3)代入(2.1)可得 

( ) ( )

( )

2 2
2 1 2

ML 1k 1 2k 220 0 0 0
1 2 1 1 2 2

12 1 2 2 2 1|2 1 2 1 1 2|1 2 1 1 1 2 2 1

1 h (t) h (t) h(t ) h(t )ˆ n 1- d n 1- d 2n P(x t ,x t )
n y ( ) y (t) y (t ) y (t )

                      , ( ) ( | ) ( ) ( | ) ( ) ( ) dt dtk k

t

t t t t t t t t t t

σ

λ λ λ λ λ λ λ

∞ ∞ ∞ ∞⎧⎡ ⎛⎪= ∆Λ Λ + ∆Λ Λ − ≥⎨⎢ ⎜
⎪ ⎝⎣⎩

⎡ ⎤× − − +⎣ ⎦

∫ ∫ ∫ ∫

)}2

≥

代入估計式可得 

22
2 1 2 1 2 1 2 12 1

ML 0 0 0
i 1 1 2 1 2

i 1 1 2 2

1|2 1 2 212 1 2

H (t) N N -1 dN dN H(t )H(t ) Y (t ,t )ˆ  1- -21 1Y (t) Y (t)-1 Y Y nY (t) Y (t ) Y (t )
n n

dN (t |t )dN(t ) dNdN (t ,t )                  - -
Y (t ,t ) Y (t ,t )Y(t )

σ
∞ ∞ ∞

=

⎛ ⎞⎛ ⎞∆ + ∆ + 2

12 1 2 12 1 2 2

1
n

∴ = ×⎜ ⎟⎜ ⎟+ +⎝ ⎠⎝ ⎠

×

∑∫ ∫ ∫

2|1 2 1 1 1 2
(t |t )dN(t ) dN(t )dN(t )

Y (t ,t )Y(t ) Y(t )Y(t )
⎡ ⎤

+⎢ ⎥
⎣ ⎦12 1 2 1 1 2

。 
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表一 在模型 I之下， 0.05α = 及成對樣本數 n 之下，各種成對存活函

數差異檢定之型 I 誤差率估計 

  相關係數 

檢定 n 0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 1

PW 10 0.032 0.037 0.034 0.037 0.032 0.036 0.039 0.038 0.038 0.039 0.046

 20 0.047 0.048 0.048 0.053 0.048 0.052 0.052 0.051 0.048 0.051 0.053

 30 0.057 0.049 0.049 0.051 0.052 0.054 0.051 0.053 0.049 0.051 0.047

AK 10 0.061 0.062 0.064 0.067 0.062 0.064 0.065 0.067 0.062 0.059 0.052

 20 0.049 0.047 0.048 0048 0.051 0.052 0.050 0.051 0.050 0.049 0.052

 30 0.046 0.044 0.051 0.054 0.053 0.051 0.048 0.047 0.046 0.047 0.049

LR 10 0.060 0.059 0.058 0.057 0.056 0.059 0.061 0.062 0.057 0.056 0.054

 20 0.053 0.054 0.049 0.053 0.054 0.052 0.051 0.050 0.051 0.052 0.050

 30 0.054 0.054 0.053 0.056 0.054 0.054 0.046 0.049 0.050 0.050 0.053

WKM 10 0.063 0.062 0.064 0.062 0.061 0.063 0.066 0.069 0.062 0.063 0.061

 20 0.039 0.039 0.041 0.046 0.049 0.051 0.057 0.056 0.055 0.054 0.049

 30 0.042 0.045 0.044 0.043 0.053 0.053 0.053 0.052 0.051 0.049 0.052

MLR 10 0.061 0.059 0.062 0.067 0.065 0.054 0.062 0.063 0.064 0.064 0.064

 20 0.048 0.053 0.048 0.049 0.053 0.049 0.050 0.050 0.053 0.051 0.049

 30 0.053 0.049 0.046 0.052 0.051 0.047 0.052 0.050 0.055 0.048 0.053

RM 10 0.031 0.035 0.032 0.039 0.036 0.045 0.047 0.049 0.053 0.047 0.046

 20 0.038 0.041 0.040 0.044 0.051 0.049 0.055 0.054 0.053 0.055 0.050

 30 0.043 0.044 0.045 0.045 0.053 0.052 0.056 0.053 0.051 0.052 0.054
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表二 在模型 II 之下， 0.05α = 及成對樣本數 n 之下，各種成對存活函

數差異檢定之檢定力估計 

  
相關係數 

檢定 n 0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 1

PW 10 0.112 0.124 0.125 0.129 0.214 0.321 0.427 0.429 0.427 0.513 0.681

 20 0.241 0.245 0.265 0.326 0.314 0.357 0.388 0.542 0.622 0.667 0.784

 30 0.252 0.253 0.254 0.329 0.326 0.368 0.39 0.553 0.634 0.712 0.799

AK 10 0.134 0.144 0.146 0.135 0.209 0.299 0.357 0.379 0.403 0.515 0.684

 20 0.232 0.247 0.261 0.309 0.313 0.362 0.386 0.541 0.624 0.688 0.782

 30 0.263 0.264 0.266 0.326 0.331 0.364 0.388 0.542 0.629 0.723 0.784

LR 10 0.153 0.146 0.153 0.158 0.223 0.342 0.431 0.442 0.453 0.527 0.691

 20 0.261 0.293 0.291 0.323 0.342 0.412 0.512 0.612 0.641 0.712 0.801

 30 0.271 0.312 0.323 0.346 0.362 0.421 0.521 0.623 0.663 0.745 0.863

WKM 10 0.141 0.143 0.152 0.154 0.231 0.336 0.392 0.403 0.441 0.516 0.671

 20 0.245 0.276 0.289 0.312 0.332 0.376 0.416 0.563 0.648 0.792 0.794

 30 0.262 0.299 0.312 0.335 0.359 0.432 0.546 0.632 0.676 0.762 0.873

MLR 10 0.146 0.148 0.149 0.152 0.198 0.267 0.382 0.423 0.425 0.523 0.673

 20 0.259 0.285 0.290 0.325 0.339 0.422 0.529 0.683 0.692 0.729 0.820

 30 0.273 0.298 0.304 0.324 0.359 0.399 0.493 0.589 0.661 0.79 0.842

RM 10 0.132 0.134 0.136 0.149 0.211 0.343 0.396 0.471 0.462 0.533 0.662

 20 0.225 0.263 0.275 0.311 0.312 0.354 0.412 0.571 0.663 0.802 0.821

 30 0.263 0.296 0.301 0.313 0.342 0.423 0.522 0.613 0.682 0.812 0.846
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表三 在模型 III 之下， 0.05α = 及成對樣本數 n 之下，各種成對存活

函數差異檢定之檢定力估計 

  
相關係數 

檢定 n 0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 1

PW 10 0.134 0.136 0.136 0.139 0.212 0.323 0.442 0.461 0.471 0.531 0.712

 20 0.243 0.256 0.273 0.324 0.316 0.402 0.413 0.561 0.674 0.677 0.786

 30 0.254 0.256 0.257 0.332 0.329 0.372 0.403 0.561 0.642 0.722 0.801
AK 10 0.146 0.149 0.148 0.149 0.214 0.301 0.362 0.383 0.412 0.517 0.704

 20 0.241 0.245 0.275 0.313 0.324 0.372 0.389 0.515 0.626 0.702 0.793

 30 0.264 0.27 0.271 0.329 0.336 0.367 0.389 0.563 0.653 0.734 0.799
LR 10 0.155 0.161 0.156 0.149 0.226 0.346 0.447 0.468 0.521 0.649 0.723

 20 0.265 0.302 0.305 0.347 0.401 0.451 0.527 0.623 0.673 0.762 0.822

 30 0.273 0.314 0.325 0.357 0.377 0.423 0.524 0.625 0.669 0.752 0.871
WKM 10 0.156 0.161 0.162 0.167 0.256 0.372 0.413 0.428 0.473 0.653 0.699

 20 0.243 0.276 0.302 0.334 0.346 0.380 0.425 0.584 0.700 0.792 0.816

 30 0.271 0.294 0.312 0.335 0.371 0.399 0.51 0.592 0.682 0.813 0.863
MLR 10 0.157 0.162 0.168 0.147 0.232 0.344 0.432 0.449 0.523 0.589 0.698

 20 0.253 0.316 0.302 0.342 0.412 0.463 0.545 0.631 0.703 0.784 0.840

 30 0.271 0.299 0.311 0.346 0.362 0.441 0.61 0.667 0.712 0.774 0.892
RM 10 0.154 0.159 0.153 0.162 0.239 0.378 0.399 0.449 0.492 0.641 0.711

 20 0.212 0.266 0.287 0.312 0.342 0.382 0.391 0.592 0.773 0.813 0.832

 30 0.270 0.283 0.309 0.333 0.369 0.395 0.54 0.613 0.714 0.821 0.865
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表四 在模型 IV 之下， 0.05α = 及成對樣本數 n 之下，各種成對存活函

數差異檢定之檢定力估計 

 
  

相關係數 

檢定 n 0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5 0.6 0.7 0.8 0.9 1

PW 10 0.146 0.149 0.153 0.155 0.223 0.342 0.461 0.473 0.512 0.637 0.764

 20 0.251 0.259 0.284 0.331 0.324 0.443 0.462 0.582 0.682 0.681 0.788

 30 0.256 0.259 0.263 0.351 0.374 0.401 0.413 0.572 0.663 0.734 0.823
AK 10 0.162 0.167 0.172 0.176 0.175 0.253 0.397 0.452 0.499 0.593 0.762

 20 0.263 0.267 0.281 0.324 0.358 0.412 0.443 0.568 0.631 0.721 0.802

 30 0.266 0.271 0.273 0.331 0.342 0.383 0.412 0.612 0.671 0.744 0.811
LR 10 0.164 0.166 0.184 0.191 0.234 0.314 0.421 0.462 0.544 0.656 0.769

 20 0.271 0.341 0.362 0.396 0.423 0.471 0.552 0.637 0.657 0.749 0.824

 30 0.293 0.325 0.334 0.368 0.392 0.431 0.546 0.631 0.712 0.763 0.882
WKM 10 0.163 0.164 0.179 0.211 0.243 0.288 0.382 0.449 0.478 0.579 0.761

 20 0.255 0.289 0.315 0.322 0.357 0.379 0.428 0.617 0.772 0.813 0.820

 30 0.291 0.319 0.329 0.359 0.374 0.423 0.514 0.612 0.693 0.741 0.833
MLR 10 0.165 0.167 0.196 0.213 0.296 0.312 0.413 0.449 0.542 0.637 0.745

 20 0.270 0.322 0.358 0.400 0.419 0.478 0.579 0.665 0.684 0.765 0.841

 30 0.291 0.323 0.312 0.366 0.388 0.442 0.567 0.724 0.726 0.775 0.893
RM 10 0.167 0.169 0.178 0.209 0.241 0.299 0.412 0.451 0.499 0.662 0.762

 20 0.231 0.271 0.298 0.313 0.361 0.401 0.429 0.635 0.793 0.824 0.851

 30 0.289 0.291 0.323 0.345 0.383 0.424 0.521 0.623 0.712 0.752 0.842
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表五 病患燒傷部位植入其符合與不符合 HL-A 抗原的皮膚之資料 

HL-A 抗原與病患符合 37 19 57+ 93 16 22 20 18 63 29 60+

HL-A 抗原與病患不符合 29 13 15 26 11 17 26 21 43 15 40
+為設限資料 
 
 
 
 
 
 
 

表六 各種成對存活函數差異檢定量及 P 值 

檢定 檢定統計量之值 P 值

PW 2.125 0.034

AK 2.560 0.028

LR -2.503 0.012

WKM 2.281 0.026

MLR -2.013 0.044

RM 2.196 0.028
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圖一：成對 HL-A 抗原資料的存活函數 

 
 
 
 
 

 

圖二  成對HL-A抗原符合與不符合病患在時間(0,t0)之間平均排斥反

應時間差異之信賴區間 
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