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道路巡回の目的の 1つは，道路利用者の安全に支障をきたす可能性があるポットホールの発生を未然に防止
することである．ポットホールの発生に関しては，晴天時に比べ，降雨後に多発することが経験的に知られて
いる（暗黙知）．効率的な道路巡回間隔を決定するためには，ポットホール発生に関するこのような特性を分析
し，発生頻度の相違を形式知化していくことが重要である．そこで本研究では，高速道路の舗装のポットホー
ルの発生状態は，局所期間毎に，低確率状態，高確率状態のいずれかの状態に属すると考え，さらにその状態
変化過程はマルコフ過程に従うものとする．この条件を考慮するために，マルコフ・スイッチング・ポアソン発
生モデルを定式化し，マルコフ連鎖モンテカルロ法による推計，マルチ・ムーブ・サンプラーによる潜在変数の
サンプリングをおこなう．最後に，実際のポットホール発生データを用いた実証分析により，提案手法の有用性
を検証する．
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1. はじめに

舗装マネジメントでは道路舗装の劣化事象が有する

多大な不確実性を考慮して，利用者の安全の確保を前

提として実施する必要がある．舗装マネジメントでは，

日常的な道路巡回を通じて，ポットホール等の局所的

損傷に対する応急補修を行うとともに，降雨など，経験

的に局所的損傷が多く発生することが予測される場合

においては，臨時的に道路巡回を実施し安全性の確保

に努めている．一方で，これらのマネジメントに費や

す費用や人材は限られているのが現状であり，安全性

の確保を前提としながらも効率性にも配慮した舗装マ

ネジメント手法の開発が喫緊の課題となっている．こ

のような問題意識のもとで，すでに舗装劣化の統計的

予測手法が提案され，ポットホール等に対する日常的

な巡回・補修政策の合理化や，舗装の劣化予測手法と

連動したライフサイクル費用評価手法の高度化が試み

られている．

ポットホール等の局所的損傷の発生と降雨の間には

相互関係が存在することが指摘されている．これは舗

装内に存在する水が舗装のひび割れやポットホールの

発生メカニズムに関与するためである．したがって，局

所的損傷への対処を目的とした道路巡回政策について

も日常的な場合と降雨により多くの局所的損傷の発生

が懸念される場合に分けて実施することで，局所的損

傷の発生過程に合わせたより合理的な舗装マネジメン

トを実施できる可能性がある．このとき，局所的損傷

の発生過程の変化に関する知見を獲得可能なモデルを

構築するとともに，発生過程の変化に合わせて巡回政

策や体制を変更する時点を決めるための方法論の構築

が重要となる．

以上の問題意識をもとに，本研究ではポットホール

等の局所的損傷の発生過程をポアソン発生モデルとし

て表現する．さらにポアソン発生モデルで表される局

所的損傷の発生過程がある時点で切り替わるような劣

化予測モデルを提案することとする．これにより，過去

の点検情報が有する統計的規則性に基づいて変化過程

を定量化することを試みる．さらに，ポットホールは

日常的な道路巡回で観測される．一方で，ポットホー

ルの発生過程が変化する時点，および降雨量，降雨時

間が発生過程の変化に及ぼす影響は実際には観測され

ない．本研究では，このように直接観測できないポッ

トホールの発生過程や各因子の影響をマルコフ・スイッ

チング・ポアソン発生モデルを用いて表現する．

以下，2.でポアソン隠れマルコフモデルを定式化す

る．3.ではベイズの定理に基づくマルコフ・スイッチ

ング・ポアソン発生モデルの未知パラメータ推計法に

ついて説明する．
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2. モデルの定式化

(1) モデル化の前提条件

ある 1つの道路区間に対して，分析期間T を設定しポ

ットホール発生個数の観測をおこなう．さらに，分析期間

T を長さ zt(t = 1, . . . , T )の局所期間 t(t = 1, . . . , T )に

分割する．本研究では，全ての局所期間 t(t = 1, . . . , T )

の長さを 1日（zt = 1(t = 1, . . . , T )）とした．対象道路

区間では，各局所期間毎に数回の道路巡回が実施され，

局所期間 t(t = 1, . . . , T )それぞれに対するポットホー

ル発生個数 nt(t = 1, . . . , T )が記録されている．なお，

道路巡回においてポットホールが発見されると直ちに

補修がなされると考える．このとき局所期間 tにおい

てポットホールが nt 個発生する確率をポアソン分布，

Po(n(zt) = nt|λt) =
(λtzt)

nt

nt!
exp(−λtzt) (1)

で表現する．ただし，λt(t = 1, . . . , T )は局所期間 tに

おける到着率である．

(2) マルコフ・スイッチング・ポアソン発生モデル

ポットホールの発生確率が，降雨前後で異なること

を考慮するために，ポットホールの発生に対し，低確

率状態の到着率 λ0
t，高確率状態の到着率 λ1

t と 2種類

の到着率 (λ0
t < λ1

t )を考えると，ポットホール発生の

到着率 λt は，2種類の到着率 λ0
t , λ

1
t を用いて，

λt = (1− St)λ
0
t + Stλ

1
t (2)

と表せる．ここに，St(St = 0, 1; t = 1, . . . , T )は当該

サンプルの到着率が低確率状態 (St = 0)と高確率状態

(St = 1)のいずれに属するかを表す状態変数（潜在変

数）である．

また，それぞれの局所期間 tにおけるポットホールの

発生は，その局所期間における降水量や交通量といっ

た道路特性に依存すると考え，特性ベクトル x0
t (t =

1, . . . , T )，x1
t (t = 1, . . . , T )の観測もおこなう．なお，

特性ベクトル x0
t (t = 1, . . . , T )は到着率 λ0

t に，特性ベ

クトル x1
t (t = 1, . . . , T )は到着率 λ1

t にそれぞれ影響を

与え，

λ0
t = exp(x0

tβ0) (3a)

λ1
t = exp(x1

tβ1) (3b)

と表す．ここに，β0，β1は未知パラメータ行ベクトル

である．

ここで，獲得された情報を整理するために，局所期

間 tの情報を et(t = 1, . . . , T )とすると，

et = {nt, zt,xt} (4)

と表せる．したがって，状態変数 Stを既知としたとき

のマルコフ・スイッチング・ポアソン発生モデルの尤度

関数 l(e1, . . . , eT |β0,β1, S1, . . . , ST )は，

l(e1, . . . , eT |β0,β1, S1, . . . , ST )

=
T∏

t=1

{(1− St)λ
0
t + Stλ

1
t}

nt

nt!
exp[−{(1− St)λ

0
t + Stλ

1
t}]

(5)

と表せる．ただし，本研究では zt = 1が全ての局所期間

tにおいて成り立つため，式 (5)は，zt = 1(t = 1, . . . , T )

としたときの尤度関数を示している．

(3) 状態変数 St

状態変数 Stは，マルコフ過程に従って変化し，その

推移確率は，

Pr[St = 1|St−1 = 0] = p (6a)

Pr[St = 0|St−1 = 1] = q (6b)

Pr[St = 0|St−1 = 0] = 1− p (6c)

Pr[St = 1|St−1 = 1] = 1− q (6d)

とすると，マルコフ推移確率行列 P は，

P =

[
p 1− p

1− q q

]
(7)

と表せる．状態変数 St(t = 1, . . . , T )が与えられたと

き，推移確率 p, qは他の情報 et(t = 1, . . . , T )と独立に

なる．本研究では，推移確率 p, q のサンプリングに対

し，2種類の独立な指数ハザードモデルをそれぞれ導入

し，そのパラメータの推計をおこなう．いま，局所期間

tにおいて，pに関するハザード率を θtp，qに関するハ

ザード率を θtq とする．ある局所期間 tにおける状態変

数 St(t = 1, . . . , T )が St = 0であり続ける寿命を τ tp，

St = 1であり続ける寿命を τ tq とすると，それぞれの寿

命分布を表す確率密度関数 p(τ tp)，q(τ tq)は，

p(τ tp) = θtpexp(−θtpτ
t
p) (8a)

q(τ tq) = θtqexp(−θtqτ
t
q) (8b)

(t = 1, . . . , T )

と表せる．本研究では，各局所期間 t(t = 1, . . . , T )の

間隔 zt は全て 1日であるため，式 (8a)，式 (8b)より，

推移確率 p，qはそれぞれ，

p = p(1) = θtpexp(−θtp) (9a)

q = q(1) = θtqexp(−θtq) (9b)

(t = 1, . . . , T )

と表せる．また，ハザード率 θtp，θtqは，局所期間 t(t =

1, . . . , T ) ごとの道路特性に依存して変化すると考え，

特性ベクトル xt
pq(t = 1, . . . , T )を用いて,

θtp = exp(xt
pqαp) (10a)

θtq = exp(xt
pqαq) (10b)

(t = 1, . . . , T )
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と表す．ここに，αp，αq は，推移確率の推計に関する

未知パラメータベクトルである．以上より，推移確率

の推計における尤度関数 lpq(S1, . . . , ST |αp,αq)は，

lpq(S1, . . . , ST |αp,αq)

=
T∏

t=1

{
pδ

t
p(1− p)1−δtpqδ

t
q (1− q)1−δtq

}
(11)

と定式化できる．ただし，δtp，δtq は局所期間 tの状態

を表すダミー変数であり，

δtp =

{
0 St = 0かつ St+1 = 0

1 St = 0かつ St+1 = 1
(12a)

δtq =

{
0 St = 1かつ St+1 = 1

1 St = 1かつ St+1 = 0
(12b)

である．

3. 推計

(1) 潜在変数 St のサンプリング

2.で示した状態変数 Stは直接観測不可能な潜在変数

である．そのため，ハミルトン・フィルタを用いたマル

チ・ムーブ・サンプラーにより，潜在変数 Stをサンプ

リングする．

a) ハミルトン・フィルタ

t期までの情報 ψt が与えられたとする．ψt は，

ψt = (e1, . . . , et) (t = 1, . . . , T ) (13)

と表せる．このとき，St = j(j = 0, 1) となる確率

Pr[St = j|ψt] はハミルトン・フィルタを用いて求め

ることができる．Pr[St = j|ψt]を得るためには，まず，

Pr[St−1 = i|ψt−1](i = 0, 1)が与えられたとして，次式

より Pr[St = j|ψt−1]を計算する．

Pr[St = j|ψt−1]

=
1∑

i=0

Pr[St = j, St−1 = i|ψt−1]

=
1∑

i=0

Pr[St = j|St−1 = i]Pr[St−1 = i|ψt−1] (14)

ただし，Pr[St = j|St−1 = i](i = 0, 1; j = 0, 1) は式

(6a)～(6d)で示した推移確率である．次に，式 (14)に，

t期の情報 et を追加すれば，Pr[St = j|ψt]は，式 (5)

を用いて，

Pr[St = j|ψt] = Pr[St = j|ψt−1, et]

=
Pr[St = j, et|ψt−1]

Pr[et|ψt−1]

=
Pr[et|St = j,ψt−1]Pr[St = j|ψt−1]∑1
j=0 Pr[et|St = j,ψt−1]Pr[St = j|ψt−1]

=
l(et|β0,β1, St = j)Pr[St = j|ψt−1]∑1
j=0 l(et|β0,β1, St = j)Pr[St = j|et−1]

(15)

と表せる．ただし，ψt = {ψt−1, et}である．以上の式
(14)，式 (15)の繰り返しにより，t(t = 1, . . . , T )期の

Pr[St = j|ψt]をそれぞれ求めることができる．ただし，

Pr[S0 = j|ψ0]については，定常確率

Pr[S0 = 0|ψ0] =
1− p

2− p− q
(16a)

Pr[S0 = 1|ψ0] =
1− q

2− p− q
(16b)

を用いた．

b) マルチ・ムーブ・サンプラー

3.(1)a)で示したハミルトン・フィルタを用いたマル

チ・ムーブ・サンプラーにより，潜在変数 Stのサンプリ

ングをおこなう．全ての潜在変数 {S1, . . . , ST }は，同
時分布，

f(S1, . . . , ST |ΨT ) (17)

からサンプリングをおこなう．ただし，Ψt =

{ψt,β0,β1, p, q}(t = 1, . . . , T )である．同時分布 (17)

を展開すると，

f(S1, . . . , ST |ΨT )

= f(ST |ΨT )f(ST−1|ST ,ΨT )f(ST−2|ST , ST−1,ΨT )

· · · f(S1|ST , ST−1, . . . , S2,ΨT ) (18)

となる．2.(2)で述べたように，潜在変数 St はマルコ

フ過程によって変化するため，式 (18)は，

f(S1, . . . , ST |ΨT )

= f(ST |ΨT )f(ST−1|ST ,ΨT−1)f(ST−2|ST−1,ΨT−2)

· · · f(S1|S2,Ψ1)

= f(ST |ΨT )
T−1∏
t=1

f(St|St+1,Ψt) (19)

と整理できる．式 (19)は，全ての潜在変数 {S1, . . . , ST }
の同時分布 f(S1, . . . , ST |ΨT ) は，個々の潜在変数

St(t = 1, . . . , T ) の条件付き分布 f(St|St+1,Ψt)(t =

1, . . . , T − 1)および f(ST |ΨT )の積で表せることを示

している．このことから，潜在変数 St(t = 1, . . . , T )は，

ST , ST−1, . . . , S1の順に個々にサンプリング可能である

ことがわかる．ST のサンプリングは，3.(1)a)のハミ

ルトン・フィルタから求めた Pr[ST = j|ΨT ]を用いる．

また，St(t = 1, . . . , T − 1)のサンプリングについては，

式 (19)内の f(St|St+1,Ψt)(t = 1, . . . , T − 1)を求める

必要がある．f(St|St+1,Ψt)(t = 1, . . . , T −1)を展開す

ると，

f(St|St+1,Ψt)

=
f(St, St+1|Ψt)

f(St+1|Ψt)

=
f(St+1|St,Ψt)f(St|Ψt)

f(St+1|Ψt)

=
f(St|St+1)f(St|Ψt)

f(St+1|Ψt)
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∝ f(St+1|St)f(St|Ψt) (20)

(t = 1, . . . , T − 1)

と表せる．式 (21) の f(St+1|St)(t = 1, . . . , T − 1)

は，式 (6a)～(6d) の推移確率であり，f(St|Ψt)(t =

1, . . . , T − 1)は，3.(1)a)のハミルトン・フィルタから

求めたPr[St|Ψt]である．式 (21)より，ΨtとSt+1が与

えられたとき，St = 1となる確率 Pr[St = 1|St+1,Ψt]

は，

Pr[St = 1|St+1,Ψt]

=
f(St+1|St = 1)f(St = 1|Ψt)∑1
j=0 f(St+1|St = j)f(St = j|Ψt)

(21)

と表せる．また，St = 0, 1よりPr[St = 0|St+1,Ψt]は，

Pr[St = 0|St+1,Ψt] = 1− Pr[St = 1|St+1,Ψt]

(22)

となる．以上の式 (21)，式 (22) から潜在変数 St(t =

1, . . . , T − 1)のサンプリングが可能である．

(2) マルコフ連鎖モンテカルロ法

ベイズ推計法を用いて未知パラメータを推計する．本

研究で推計すべきマルコフ・スイッチング・ポアソン発

生モデル，推移確率 p，qは，共に，共役な事前分布を

持たないため，事後分布における基準化定数を解析的

に求めることは不可能である．そのため，本研究では，

事後分布の基準化定数を求めることなく，事後分布を

求めることができる，マルコフ連鎖モンテカルロ法を

用いて，2.で示したマルコフ・スイッチング・ポアソ

ン発生モデルおよび推移確率 p，qの未知パラメータベ

クトル β0，β1，αp，αq を推計する．

a) 未知パラメータ β0，β1 のサンプリング

マルコフ・スイッチング・ポアソン発生モデルの未知

パラメータベクトル β0，β1について，β0，β1の事前

確率密度関数をそれぞれπ(β0)，π(β1)とする．ベイズ

の定理から，尤度関数 (5)と事前確率密度関数 π(β0)，

π(β1)を用いて，事後確率密度関数 π(β0,β1|ψT )は，

π(β0,β1|ψT )

∝ l(ψT |β0,β1, S1, . . . , ST )
1∏

s=0

π(βs)

∝
T∏

t=1

{(1− St)λ
0
t + Stλ

1
t}

nt

nt!
exp[−{(1− St)λ

0
t + Stλ

1
t}]

·
1∏

s=0

exp
{
− 1

2
(βs − µs)Σ

−1
s (βs − µs)

′
}

(23)

と表せる．ただし，βs(s = 0, 1)の事前確率密度関数は，

期待値ベクトル µs，分散共分散行列 Σs の多次元正規

分布とした．

b) 推移確率 p, qのサンプリング

推移確率 p, q に関する未知パラメータベクトル αp，

αq の事後確率密度関数についても，a) と同様に定

式化できる．事前確率密度関数を π(αp)，π(αq) と

すると，尤度関数 (11) を用いて，事後確率密度関数

π(αp,αq|S1, . . . , ST )は,

π(αp,αq|S1, . . . , ST )

∝ lpq(S1, . . . , ST |αp,αq)π(αp)π(αq)

∝
T∏

t=1

{
pδ

t
p(1− p)1−δtpqδ

t
q (1− q)1−δtq

}
·exp

{
− 1

2
(αp − µp)Σ

−1
p (αp − µp)

′
}

·exp
{
− 1

2
(αq − µq)Σ

−1
q (αq − µq)

′
}

(24)

と定式化できる．ただし，αp の事前確率密度関数は，

期待値ベクトル µp，分散共分散行列 Σp の多次元正規

分布，αq の事前確率密度関数は，期待値ベクトル µq，

分散共分散行列 Σq の多次元正規分布とした．

4. おわりに

本研究では，マルコフスイッチングポアソン発生モ

デルを定式化し，ポットホールの発生状態を低確率状

態，高確率状態の 2つの状態に分割し分析する手法を

提案した．このように 2つの状態に分割しポットホー

ル発生過程を分析することは，重点管理を行うか否か

という意思決定への重要な指標となる．さらに，高確

率状態である期間が分析期間全体に占める割合を求め

ることにより，ポットホールの発生管理への投資量の

決定が可能となる．また，今後の課題としては適用範

囲の拡大や最適巡回頻度の設定などがあげられる．

なお，講演会当日には実際の高速道路のポットホー

ル発生データ及び降水量データへの適用を通して，本

研究の有効性を実証的に検証した事例を紹介する．
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