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محققان از بسیاری توجه مورد دیرباز از پاسخ متغیر بر کمکی متغیر عنوان به فاکتور یک تاثیر بررسی چکیده.
پر نوع یک که دارند وجود آن برای خاصی آماری مدل های باشد بقا زمان پاسخ متغیر اگر حال است. گرفته قرار
پارامتر برآورد مختلف روش های بر مختصری مرور مقاله این در است. شتابیده شکست زمان رگرسیون آن کاربرد
عبارتند بررسی مورد روش های داشت. خواهیم شده سانسور داده های تحت شتابیده شکست زمان مدل در رگرسیونی
بین در . تجربی درستنمایی روش و هسته با ماکسیمم درستنمایی -روش رتبه ها -روش مربعات کمترین روش از
سازی شبیه از استفاده با که می شود محسوب برآورد روش های بهترین از یکی تجربی درستنمایی روش روش ها، این

می گیرد. قرار بررسی مورد بیشتر واقعی داده   ی و

پیش گفتار .١

منظور هستند. پیشامد یک رخداد تا لازم زمان مدت که می شویم مواجه داده هایی با آماری بررسی های در گاهی
تواند می پیشامد از منظور باشد. نظر مورد پیشامد رخداد زمان در فرد سن یا و هفته ماه، سال، می تواند زمان از
که باشد ای شده تعریف تجربه هر کلی طور به یا و کار بازار به دانشگاه آموخته دانش یک جذب بیماری، بروز مرگ،
داده های واقع در می شود. گفته بقا١ داده های زمان، حسب بر داده های گونه این به می شود. مواجه آن با (مولفه) فرد
دارای معمولا و هستند مثبت مقادیر با تصادفی متغیری که می کنند گیری اندازه را خاصی پیشامد وقوع تا زمان بقا،
همه گیرشناسی و کشاورزی پزشکی٬ جمله از مختلفی رشته های در ازداده ها نوع این شوند. می فرض پیوسته توزیع
که می دهد رخ زمانی بقا داده های سانسور است. سانسور بقا داده های بارز و مهم های ویژگی از یکی می شوند. پدیدار
نیست. مشخص نظر مورد پیشامد دقیق زمان و باشد نکرده تجربه مطالعه پایان تا را نظر مورد پیشامد (مولفه) فرد

است. شده مشاهده زمان از بیشتر فرد بقای زمان حالتی چنین یک در
سانسور معرض در اغلب داده ها نوع این چون که است این دارد وجود بقا داده های با ارتباط در که مهمی نکته
فرضیات بقا داده های برای زیرا کرد. استفاده آن ها تحلیل برای خطی رگرسیون مدل های از نمی توان دارند قرار
می شوند گرفته کار به بقا داده های مدل سازی برای که رگرسیونی روش های بنابراین نیست. برقرار خطی رگرسیون
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پر از یکی (AFT) شتابیده٢ شکست زمان رگرسیونی مدل باشند. کلاسیک خطی رگرسیون از متفاوت بایستی
توسط بار نخستین AFT رگرسیون می رود. کار به بقا داده های تحلیل برای که است آماری مدل های کاربردترین
مدل این نشد. ذکر اش مقاله در مدل این از نامی اما شد برده کار به سرطان داده های تحلیل برای (١٩۶۶) پایک
مدل و (١٩٧٢) کاکس توسط بار نخستین آن پارامتری مدل که می شود تقسیم نیم-پارامتری و پارامتری دسته دو به
نیم-پارامتری مدل مقاله این در شدند. معرفی (١٩٨٠) پرنتیس و کلبفلش توسط بار نخستین آن نیم-پارامتری
کمترین روش های از استفاده با کنون تا مدل این در رگرسیونی پارامتر برآورد می گیرد. قرار مطالعه مورد AFT
در ما است. گرفته قرار تحقیق و مطالعه مورد تجربی درستنمایی و هسته با ماکسیمم درستنمایی رتبهها، مربعات،

داد. خواهیم شرح را آنها اختصار به و می پردازیم روش ها این مرور به مقاله این

شتابیده شکست زمان رگرسیون .٢

خطا باشد ε و کمکی متغیر بردار Z رگرسیونی، پارامتر های بردار β مثبت، تصادفی متغیر یک T کنید فرض
می شود تعریف زیر صورت به شتابیده شکست زمان رگرسیون مدل اینصورت در

log (T ) = βτZ + ε, (٢ . ١)

تاثیر پاسخ متغیر لگاریتم روی خطی صورت به کمکی متغیر های AFT مدل در می شود ملاحظه که همانطوری
برآوردیابی روش های مرور به ادامه در می شود. محسوب AFT مدل بارز ویژگی های از یکی این واقع در می گذارند.

پردازیم. می شده سانسور داده های تحت β پارامتر
اند عبارت شده مشاهده داده های راست، سانسور فرآیند تحت باشد. (مولفه) فرد یک عمر طول Ti کنید فرض
است. سانسور تصادفی متغیر Ci و δi = I(Ti ≤ Ci) و Yi = min (Ti, Ci) آن در که (Yi, δi, Zi) از

کنید فرض

log (Ti) = βτZi + εi, i = 1, 2, . . . , n. (٢ . ٢)

مربعات کمترین روش β پارامتر برآورد جهت کلاسیک روش یک سانسور غیاب در مربعات. کمترین روش .٢ . ١
بود خواهد زیر فرم به (٢ . ٢) مدل تحت که است ∫خطا

ε2dF =

∫
(log (Ti)− βτZi)

2dF, (٢ . ٣)

است. ε تصادفی متغیر توزیع تابع F آن در که
مورد را راست سانسور داده های حضور در β برآورد مسئله مربعات کمترین مفهوم از استفاده با (١٩٧۶) میلر

رسید زیر معادله به (٢ . ٣) در ٣ کاپلان-مه یر برآوردگر جایگذاری با او داد. قرار ∫مطالعه
ε2dF̂KM (ε) =

∑
uc

νi(log (Ti)− βτZi)
2, (۴ . ٢)

سانسور داده های روی بالا مجموع و می دهد اختصاص ها εi به کاپلان-مه یر برآوردگر که است وزنی νi آن در که
(۴ . ٢) معادله اصلاح با وی است. ناسازگار حاصل برآوردگر و ناپیوسته معادله یک (۴ . ٢) معادله است. نشده
برقرار همیشه عمل در شرط آن اما بود نرمال مجانبی طور به و سازگار خاص شرطی تحت که آورد به دست برآوردگری
شده سانسور داده های و می کرد استفاده سانسور غیر داده های از تنها داد پیشنهاد میلر که برآوردگری طرفی از نبود.

[١] جیمز و باکلی مشکل این بر غلبه برای نباشد. کارا حاصل برآوردگر می شود باعث این نمی گرفت. نظر در را
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هستند مشاهده قابل ها Yi تنها شده سانسور داده های حضور در دریافتند آنها دادند. پیشنهاد جدیدی روش
داد: پیشنهاد را زیر عبارت ،(٢ . ٣) فرمول در log (Ti) از استفاده جای به لذا

Ŷi(β) = δi log (Yi) + (1− δi){

∫∞
εi(β)

udF̂KM (u)

1− F̂KM (εi(β))
+ βτZi}, (۵ . ٢)

می آید: دست به زیر معادله حل از β پارامتر باکلی-جیمز برآوردگر بنابراین
n∑

i=1

(Zi − Z̄)(Ŷi(β)− βτZi) = 0. (۶ . ٢)

از پذیر مشتق و یکنوا اتابعی مذکور ی معادله که است این دارد وجود جیمز باکلی- معادله با رابطه در که مشکلی
رفتار سازی شبیه با و تئوری اثبات بدون جیمز و باکلی رو این از بود. خواهد دشوار ریشه یابی فرآیند لذا نیست β
همکاران و جین مشکل این حل برای است. نرمال تقریبی توزیع دارای دادند نشان و کردند بررسی را β̂ حدی
تعریف زیر شکل به و تقریب را (۶ . ٢) برآورد یابی معادله که کردند معرفی یکنوا برآورد یابی معادلات از کلاسی [٣]

می شود

U(β, b) =
n∑

i=1

(Zi − Z̄){(Ŷi()− Ȳi())− βτ (Zi − Z̄)},

آن در که

Ȳ (b) = n−1
n∑

i=1

Ŷi(b)

نرمال مجانبی طور به و سازگار برآوردگری می آید دست به U(β, b) = 0 معادله حل از که β̂-ای دادند نشان آنها
کول کردند. استفاده بازنمونه گیری روش از برآوردگر این واریانس-کواریانس ماتریس محاسبه برای همچنین است.
روش از که بودند کسانی جمله از نیز (١٩٩١) همکاران و لای و (١٩٩٠) همکاران و ریتاو ،(١٩٨١) همکاران و

کردند. استفاده نیز رگرسیونی پارامتر برآورد برای خطا مربعات کمترین

ساخته لگاریتم-رتبه آماره پایه ی بر که را رتبه برآوردگر رتبه، مفهوم از استفاده با (١٩٧٨) پرنتیس رتبه. روش .٢ . ٢
است زیر صورت به β برای وزنی ۴ لگاریتم-رتبه تابع کلی حالت در داد. پیشنهاد شد

Uπ(β) =
n∑

i=1

δiπ(β, εi(β)){Zi −
∑n

j=1 ZjI{εj(β) ≥ εi(β)}∑n
j=1 I{εj(β) ≥ εi(β)}

} (٢ . ٧)

صورتی در است. نشانگر تابع I(·) و شود بیان داده ها حسب بر می تواند که است وزنی تابع یک π آن در که
اگر و شد معرفی (١٩٧٧) همکاران و مانتل توسط که است لگاریتم-رتبه آماره (٢ . ٧) معادله آنگاه π = 1 که
(١٩٩٠) تیسیاتیس بود خواهد (گهان،(١٩۶۵)) گهان آماره ٬ حاصل معادله آنگاه π =

∑n
j=1 I{εj(β) ≥ t}

توزیع دارای آید می دست به Uπ(β) = 0 حل از که -ای β̂ دادند نشان (١٩٩٣) یینگ و (١٩٩١b) یینگ و لای
تابع برآورد مستلزم آن برآورد و دارد ای پیچیده فرم حاصل برآوردگر واریانس نیز اینجا در است. نرمال مجانبی
کاری β̂ کردن پیدا لذا نیست یکنوا و پیوسته که است تابعی Uϕ(β) مربعات، کمترین روش مانند است. خطر
تقریب را (٢ . ٧) معادله که کردند معرفی یکنوا برآوردیابی معادلات از کلاسی [٢] همکاران و جین بود. خواهد دشوار

از است عبارت معادله این می زند.

Ũ(β; β̂) = n−1
n∑

i=1

n∑
j=1

ψ(β̂; εi(β̂))δi(Zi − Zj)I{εi(β) ≤ εj(β)} (٢ . ٨)

۴Log-rank
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آن در که
.ψ(b;x) = π(b;x)/

∑n
j=1 I{εj(β) ≥ t}

است. نرمال مجانبی طور به و سازگار برآوردگری Ũ(β; β̂) = 0 معادله حل از حاصل برآوردگر دادند نشان آنها
کردند. استفاده نیز بازنمونه گیری روش از برآوردگر این واریانس-کواریانس ماتریس محاسبه برای همچنین

برآوردگری هسته تابع و درستنمایی تابع کارگیری به با [۵] لین و زنگ هسته. با ماکسیمم درستنمایی روش .٢ . ٣
نرمال توزیع دارای مجانبی طور به و سازگار حاصل های برآوردگر این که دادند ارائه رگرسیونی های پارامتر برای
مجانبی طور به کواریانس ماتریس که داد نشان او دارند ای پیچیده واریانس که ها روش از بسیاری خلاف بر هستند.

شود. می برآورد راحتی به و باشد boundمی efficiency کارا باند با برابر

به که است آماری استنباط در ناپارامتری روش یک تجربی درستنمایی روش تجربی. درستنمایی روش .۴ . ٢
آماری استنباط به درستنمایی روش های طریق از و داده ها توزیع دانستن بدون تا می دهد را اجازه این تحلیل گر
اطمینان فواصل ساخت منظور به (١٩٧۵) مه یر گرانک و توماس توسط بار نخستین تجربی درستنمایی بپردازد.
و توماس ایده ی اساس بر نکردند. ذکر مقاله در روش این از نامی آنها اما شد معرفی جامعه بقای تابع برای بهتری
ارائه کامل داده های برای ناپارامتری استنباط در را تجربی درستنمایی از کلی چارچوب (١٩٨٨) آون مه یر٬ گرانک
دارای تجربی درستنمایی یافت. گسترش آمار شاخه های از بسیاری در تجربی درستنمایی از استفاده زمان آن از نمود.
ویژگی های از یکی می شود. موجود روش های به نسبت روش این برتری موجب که است مطلوبی آماری ویژگی های
در آنجاییکه از حال است. واریانس برآورد و محاسبه به نیاز بدون اطمینان فواصل ساخت تجربی درستنمایی بارز
و بوده دشوار بسیار داده ها این وجود با نامعلوم واریانس های برآورد و هستیم مواجه ناتمام های داده با بقا تحلیل
این حل برای مناسبی بسیار راهکار تواند می روش این می گیرند قرار استفاده مورد عمل در محدود صورت به اغلب
[٧] لی و ژو و [۶] ژو شده٬ سانسور داده های حضور در تجربی درستنمایی ابزار از استفاده با بنابراین باشد. مشکل

دادند. ارائه β رگرسیونی پارامتر برای نتایجی AFT مدل در
بود: خواهد زیر صورت به تجربی درستنمایی شده٬ سانسور داده های حضور در

EL(β, F ) =
n∏

i=1

pδii (1−
∑

εj(β)≤εi(β)

pj)
1−δi (٢ . ٩)

.pi ≥ 0,
∑n

i=1 pi = 1 آن در که

رتبه پایه بر برآوردیابی معادله کارگیری به با ژو رتبه. برآوردیابی معادله پایه ی بر تجربی درستنمایی روش .١ . ۴ . ٢
آورد دست به زیر فرم به محدودیتی (٢ . ٧)

0 =
n∑

i=1

δipiπ(εi(β))
Zi − Z̄

nwi
(٢ . ١٠)

آن در که

Z̄ =

∑n
j=1 ZjI{εj(β) ≥ εi(β)}∑n
j=1 I{εj(β) ≥ εi(β)}

,

β = β0 فرض تحت داد نشان وی است. εi(b) نقطه در کاپلان-مه یر برآورد گر جهش اندازه wi و

−2 log
supF EL(β0, F )

EL(β̂, F̂KM )

تحت کسر صورت است ذکر قابل می کند. میل p آزادی درجه با دو کی توزیع سمت به بزرگ نمونه های اندازه برای
روش صحت بررسی به واقعی داده های تحلیل و سازی شبیه از استفاده با ژو شود. می ماکسیمم (٢ . ١٠) محدودیت

پرداخت. خود پیشنهادی
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رتبه پایه بر محدودیت با تجربی درستنمایی نسبت برای Q-Q نمودار :١ شکل

١ شکل Q-Qمطابق نمودار رسم با و log (T ) = 2x + ε مدل گرفتن نظر در با وی سازی شبیه •
یک با کای-دو توزیع لگاریتم-رتبه، و گهان های آماره با تجربی درستنمایی نسبت حدی توزیع داد نشان

است. آزادی درجه

log (y) = βage + ε مدل استنفورد، قلب پیوند داده های از استفاده با همچنین ژو واقعی داده ی •
پارامتر نقطه ای ای رتبه برآوردگر آورد. به دست را β پارامتر ای فاصله و ای نقطه برآورد گهان آماره و
درستنمایی صدی در ٩۵ اطمینان های فاصله آن بر علاوه .-٠/٠٢۵٣ با است برابر داده ها این برای β
که همانطوری (٠/٠٠۴۴-و٠/٠۴۶٢٣-). (٠/٠٠٣٠١-و٠/٠۴۴۶-) با برابرند ترتیب به والد و تجربی
والد اطمینان فاصله ساختن برای است ذکر قابل برابرند. هم با اطمینان فاصله دو هر می شود مشاهده
مطالعات نتیجه در است. آمده به دست نمونه گیری باز بار ١٠٠٠٠ با که است β̂ واریانس برآورد به نیاز
برآورد به نیاز زیرا است خوبی روش ژو توسط پیشنهادی روش دهند می نشان واقعی داده ی و سازی شبیه

می شوند. انجام کوتاهتری زمان در محاسبات لذا و ندارد واریانس
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باکلی-جیمز پایه بر محدودیت از استفاده با تجربی درستنمایی نسبت برای Q-Q نمودار :٢ شکل

برآوردیابی معادله از استفاده با لی و ژو باکلی-جیمز. برآوردیابی معادله پایه ی بر تجربی درستنمایی روش .٢ . ۴ . ٢
شود می ماکسیمم تجربی درستنمایی کسر صورت آن تحت که ساختند زیر فرم به محدودیتی (۶ . ٢) باکلی-جیمز

0 =
n∑

i=1

δipiεi(b){Zi +
∑

δj=0,j:εj≤εi

Zj∆F̂KM (εi)

1− F̂KM(εj)
}, (٢ . ١١)

و است آزادی درجه یک با دو کی بزرگ n های برای تجربی درستنمایی نسبت لگاریتم حدی توزیع کردند ثابت آنها
پرداختند. استنفورد قلب پیوند داده های و سازی شبیه نتایج تحلیل به خود پیشنهادی روش ارزیابی برای

سازی شبیه بار ١٠٠٠ انجام با y = 0.5 + 1.5x+ ε مدل گرفتن درنظر با ابتدا در آنها سازی شبیه •
برآوردگر واریانس از استفاده با که را (BJvar) والد و (EL) تجربی درستنمایی نسبت آماره های مقدار
٢ شکل دادند. ارايه ٢ شکل مطابق را Q-Q نمودار و کردند محاسبه را می آید دست به باکلی-جیمز
است بوده خوب تجربی درستنمایی نسبت آماره ی برای کای-دو توزیع برازش که است این دهنده ی نشان
حتی طوریکه به است متناظرش کای-دو مقدار های از کمتر شده محاسبه والد۵ آماره مقدارهای همچنین و
را تجربی درستنمایی روش برتری واقع در ٢ شکل نمی یابد. کاهش اختلاف این نمونه اندازه افزایش با

۵Wald statistics



٧ پارامتر برآورد روش های

تجربی درستنمایی نسبت آماره به مربوط پلات کانتر :٣ شکل

با را ((ELBJ خود پیشنهادی روش همچنین آنها می گذارد. نمایش به مجانبی نرمال روش به نسبت
ونگ، و لی و (٢٠٠١) جینگ، و (کین (ELSD) مصنوعی۶ داده های پایه بر تجربی درستنمایی روش
بود واقعیت این دهنده ی نشان سازی شبیه نتایج . کردند مقایسه y = x + ε مدل تحت ((٢٠٠٣)
کوچک نمونه های اندازه های برای اما کنند می عمل خوب روش دو هر بزرگ نمونه های اندازه برای که

می کند. عمل ELSD از بهتر ELBJ بالا سانسور درصد با بخصوص
گرفتند نظر در قلب پیوند داده های تحلیل برای را زیر مدل لی و ژو واقعی داده ی •

log(Ti) = β1 + β2age+ εi,

با همچنین .(-٣/۵٢٧،٠/٠١٩) از است عبارت (β̂1, β̂2) باکلی-جیمز برآوردگر بالا مدل تحت
دو آن بین رابطه و β2 و β1 برای تجربی درستنمایی اطمینان فاصله توانستند ( ٣ (شکل پلات کانتر رسم
٩۵ سطح در تقریبی تجربی اطمینان فاصله که شود می دیده راحتی به ٣ شکل مشاهده با کنند. بررسی را
حالی در (٠/٠٠٢۶-و٠/٠٣۶-). و (۴/٢۵و٢/٧۵) با است برابر ترتیب به β2 و β1 پارامتر برای درصد
باکلی-جیمز برآوردگر واریانس از استفاده با که پارامتر دو این برای مجانبی نرمال اطمینان فاصله که
شدند متوجه آنها (٠/٠١٨٩-و٠/٠٢٠٩-). و (٣/۵٧و۴٨/٣) با است برابر ترتیب به آید می به دست
فاصله محاسبه برای زیرا است مجانبی نرمال اطمینان فاصله از تر پهن تجربی درستنمایی اطمینان فاصله

۶Synthetic data
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علاوه ندارد. نظری توجیه هیچ که کردند استفاده باکلی-جیمز برآوردگر واریانس از مجانبی نرمال اطمینان
برآوردگر دارند راست) سمت پایین به چپ سمت بالا (از نزولی حالت کانتور ها نقاط که آنجایی از آن، بر

دارد. معکوس رابطه ی β̂2 برآوردگر با β̂1

گیری نتیجه .٣

بقا های داده تحلیل برای کاربردی و مفید مدل های از یکی شتابیده شکست زمان رگرسیونی مدل
روش های اختصار به مقاله این در است. گرفته قرار محققان از بسیاری توجه مورد که شود می محسوب
موضوع این به مقاله این مطالعه ی با خواننده کردیم. معرفی را مدل این تحت رگرسیونی پارامتر برآورد
داده ی و سازی شبیه نتایج است. روش بهترین تجربی درستنمایی روش روش ها، این بین در می برد پی
معادله ی از استفاده با تجربی درستنمایی برآورد مسئله طرفی از رسانند. می را موضوع این اهمیت واقعی
نظر در آتی پژوهش های برای تواند می ((٢٠٠٧) لین، و (زنگ هسته با ماکسیمم درستنمایی برآوردیابی

شود. گرفته
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