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社会基盤施設の劣化予測モデルの高度化に伴い，異なる二つの劣化事象の階層関係を表現したモデルが多く

提案されるようになった．しかし，実務において獲得されるデータは，二つの劣化事象の観測期間が整合的で

ない場合が少なくない．既往の研究では，獲得したデータすべてを用いた推計を行うことは困難であり，デー

タを切断し，観測期間を恣意的に一致させることで推計を行ってきた．本研究では，データの観測期間の不整

合性を考慮した階層モデルを提案する．具体的には道路舗装におけるポットホール等の局所的損傷と，ひび割

れ等の舗装全体の損傷とで構成される複合的な劣化過程をポアソン隠れマルコフモデルを用いて表現する．そ

の際，観測期間の不整合性を考慮し，獲得したデータすべてを用いた推計を可能にする階層モデルを定式化す

る．さらに具体的な適用事例を通して，提案したモデルの適用可能性について実証的な分析を試みる．

Key Words : inconsistent data, Poissin hidden Markov model, pot hole, pavement management,
MCMC

1. はじめに

近年，社会基盤施設の劣化予測モデルの高度化が急

速に進んでいる．特に道路舗装に関しては，路面性状調

査車の技術的な進歩に起因してデータの蓄積が飛躍的

に進んでおり，それにあわせて詳細な分析が可能となっ

てきている．同時に，異なる二つの劣化事象の関係を

表現したモデルも多く提案されるようになった．たと

えば，路面健全度と耐荷力の低下過程で構成される複

合的劣化過程を表現した階層的隠れマルコフ劣化モデ

ル1)，ポットホールのように比較的発生頻度が高い局所

的損傷過程と，相対的に変化の遅い舗装全体の劣化過

程で構成される複合的な劣化過程を表現したポアソン

隠れマルコフモデル2)などが挙げられる．二つの劣化事

象の関係について定量的に提示することで，より合理

的な維持管理につながることが期待されている．一方

で，実社会において獲得されるデータは，二つの劣化

事象の観測期間が整合的でない場合が少なくない．そ

のため，既往の研究では，獲得したデータを切断し，観

測期間を恣意的に一致させることで推計を行ってきた．

獲得データを最大限に活用するためには，観測期間の

不整合性を考慮した手法の構築が必要である．

そこで，本研究ではデータの異なる二つの劣化事象

の観測期間の不整合性を考慮した階層モデルを提案す

る．具体的には道路舗装におけるポットホール等の局

所的な損傷と，ひび割れ等の舗装全体の損傷とで構成

される複合的な劣化過程をポアソン隠れマルコフモデ

ルを用いて表現することを考える．その際，データの

観測期間の不整合性を潜在変数により補い，獲得した

データすべてを用いた推計を可能にする階層モデルを

定式化する．以下，2.で本研究の基本的な考え方，3.

で観測期間の不整合性を考慮したポアソン隠れマルコ

フ劣化モデルの概要，4.でモデルの推計方法について

説明する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 獲得されるデータの時間不整合性

獲得されるデータの時間不整合性に関する説明のた

め，一例として路面性状調査と道路巡回という 2種類

の点検手法についてとりあげる．道路管理者は定期的

(通常 2，3年に 1度)に路面性状調査を実施している．

路面性状調査では 100m区間を基本単位として，ひび

割れ，わだち掘れ，IRI（平たん性）の 3つの損傷指標

を同時に取得している．これらの指標を用いて舗装の

健全度を定義し，路面性状調査の結果に基づいてオー

バレイや打ち換え等の大規模な補修の必要性が検討さ

れる．また，定期的な路面性状調査に限らず，道路管
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理者は日常的に道路巡回を行っており，ポットホール

等の道路の局所的損傷の発生数に関する情報を獲得し

ている．局所的な損傷を確認した場合，その損傷度に

応じて応急補修が実施される．日常的な道路巡回では

ポットホールの発生状況は観測できるが，路面健全度

は観測できない．路面健全度を観測するためには路面

性状調査が必要である．しかしながら，路面健全度の

観測頻度は日常巡回と比較して圧倒的に少ない．現場

の実情に即した維持管理を実施するためには，路面性

状調査で獲得される健全度評価と日常的な道路巡回に

より獲得される局所的損傷の発生過程との関係を定量

的に明示しなければならない．一方でそれぞれの調査

は独立しており，調査が同期化されて実施されるわけ

ではないため観測期間が整合的でない場合は少なくな

い．既往の研究では，獲得したデータを切断し，観測期

間を恣意的に一致させることで推計を行ってきた．あ

る時点で，それまでに獲得されたデータを用いて両者

の関係を考慮した劣化予測の実施を考える際に，直近

の路面性状調査が行われてから次の路面性状調査が行

われるまでの間の期間に発生した局所的損傷に関する

データを推計に使用することができなかった．観測頻

度が異なる二つの劣化事象の関係性を明らかにし，日

常的な道路巡回に基づく維持管理を目的としながらも，

劣化予測を行う上では路面性状調査時点でしか実施で

きないという問題があった．また，使用するサンプル

数の増減は算出する推計結果の信頼性に対して直接的

に寄与するものであり，ポットホールの発生確率に関

しては過小評価してしまう可能性がある．本研究の目

的は，この観測期間の不整合性を考慮することにある．

既往の研究では，直近の路面性状調査と次の路面性状

調査の間の局所時点における路面健全度に関する情報

を，観測された事前事後健全度の間の値をとるという

条件を持った潜在変数を用いて仮想的に設定した．本

研究においてはこれを拡張する．具体的には直近の路

面性状調査と次の路面性状調査の間の期間に含まれな

い，ポットホール発生数に関する観測データの影響を

モデルに考慮するために，同様に潜在変数を設定する．

これらの潜在変数には，供用開始時および補修直後の

健全度である 1以上であること，また管理限界となる

健全度以下であることなど種々の端点における条件が

設定される．この条件に従って，潜在変数を遷移させ

ることで，本来獲得されることがない健全度に関する

情報を獲得することができる．その値に基づきポット

ホールの到着率を算出することで観測期間の不整合性

を考慮したポアソン隠れマルコフモデルの推計が可能

となる．

(2) 高速道路舗装の維持管理における実務での問題点

近年，高速道路舗装に対して高機能舗装が本格的に

導入されている．高機能舗装とは空隙率を高めに設定

し，道路路面に降った雨水を透水性舗装の下に敷いた

不透水性舗装を暗渠代わりにして側溝へ導くという排

水性を有する舗装である．2003年以降，高機能舗装の

導入を開始してからポットホール等の局所的損傷が散

見されるようになり，短期間に繰り返し補修を実施す

る例が多くなった．この原因は，雨水の浸透機能による

基層及び路盤の深層損傷であり，その低い剥離抵抗性

が繰り返し補修を招いている．一方で，我が国における

路面の健全度評価は道路区間 100m単位を基本として

おり，路面性状調査で獲得されたひび割れ率が 20%に

達した段階を管理限界として設定することが多い．し

かしながら，これらの基準値は高速道路舗装の主流が

密粒舗装であった時代に確立されたものであり，上述

したポットホールに代表される局所的損傷が多発する

現在においては，基準値に達していないにも関わらず，

応急対策や補修を実施せざるを得ない事例が少なくな

い．この損傷は陥没・沈下を伴うために，走行性にも大

きな影響を与えることから早期に補修せざるを得ない．

また実務において実際に補修がなされる直前のひび割

れ率は 10%前後であるという報告もなされている．こ

の実務との乖離を埋めるため，すなわち現場の実状に

即した維持管理を実施するためには，路面性状調査で

獲得されたひび割れ率による健全度評価と，日常的な

道路巡回により獲得される局所的損傷の発生過程との

関係を定量的に明示する必要がある．本研究で提案す

る時間不整合性を考慮したポアソン隠れマルコフモデ

ルは，基本的にはNamらの提案したポアソン隠れマル

コフモデルを踏襲し，理論的に拡張したものであるが，

さらにひび割れ率とポットホールの関係性を明らかに

するという実務的な要請に対して答えている点に価値

が見出せるものと考えている．

3. モデルの定式化

(1) 前提条件

道路管理者がカレンダー時刻 s0に舗装を補修し，そ

れ以降の時刻にわたって日常的な道路巡回により舗装

を管理する問題を考える．対象とする道路は複数の単

位区間により構成される．ここでは，記述を簡略化す

るために，ある単位区間のみに着目して議論を進める．

のちに，4.で路線全体に関する議論に拡張する．

いま，カレンダー時刻 s0 を初期時点 t = 0とする，

離散時間軸 t = 0, 1, 2, · · · ,∞を導入する．離散時間軸
上の点を時点とよびカレンダー時刻と区別する．離散時

点間の期間長を 1に基準化する．ひとまず，路面性状調
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図–1 時間的不整合データセットのパターン

査開始時点と，ポットホール発生数に関する観測データ

獲得開始時点が一致しているとして話を進める．対象と

する舗装において，離散時間軸上で路面性状調査が実施

される時点を t = t0, t1, · · · , tn, · · ·と表記する．さらに，
調査時点 tnにおける路面性状調査により，路面健全度

h(tn)が評価される．連続する 2つの調査時点間の期間

を τn = [tn, tn+1)と呼び，期間長を Tn = tn+1 − tn と

表す．路面健全度はレーティング指標 i (i = 1, · · · , I)で
表される．iの値が大きくなるほど路面性状が劣化して

いる．h(tn) = I の場合は，舗装が使用限界に到達して

いることを意味する．初期時点 t = 0において h(0) = 1

である．さらに，各時点 t = 0, 1, · · ·において道路巡回
が実施され，ポットホールの発生数を観測する．ポット

ホールが観測された場合，直ちに応急補修がなされる．

期間 τn内におけるポットホールの発生過程を分析する

ために，路面性状調査時点 tn を始点 un = 0とする局

所離散時間軸 un = 0, 1 · · · , Tnを考える．ただし，局所

離散時間軸上の局所時点 un(un = 0, · · · , Tn)は，離散

時間軸上の時点 tn + un と対応し，tn+1 = tn + Tn が

成立する．局所時点 unにおけるポットホールの発生数

を表す状態変数を g(un) = yun
(yun

= 0, 1, · · ·)と表記
する．

通常，路面性状調査開始時点と，ポットホール発生数

に関する観測データ獲得開始時点が一致している場合，

ポアソン隠れマルコフ劣化モデルを推計するための，路

面健全度とポットホールによる路面損傷数に関するデー

タセットは，期間 [tn, tn+1)において完全に対応する．

しかし，両観測データ獲得開始時点が一致しない場合や，

直近の路面性状調査から次回の路面性状調査がなされ

るまでの期間を考慮する場合など，路面健全度のデータ

および路面損傷数のデータが調査期間において整合的で

ない場合が少なくない．いま，局所離散時間軸 unにお

いて，路面健全度に関するデータが期間 [ā1n, ā
2
n](ā

1
n =

0, 1, · · · , Tn − 1; ā2n = 1, 2, · · · , Tn; ā
1
n < ā2n) で獲得

され，路面損傷数に関するデータが期間 [b̄1n, b̄
2
n](b̄

1
n =

0, 1, · · · , Tn − 1; b̄2n = 1, 2, · · · , Tn; b̄
1
n < b̄2n) で獲得さ

れているとする．これにより，路面性状調査は時点 tn，

tn+1ではなく，時点 tn + ā1n，tn + ā2nにおいて実施さ

れていることになる．また，{
min(ā1n, b̄

1
n) = 0

max(ā2n, b̄
2
n) = Tn

(1)

が成立しているとする．このとき，路面健全度データ

および路面損傷数データ獲得期間の端点の大小により，

図–1に示すような 9通りのデータセットパターンが存

在する．パターン１の ā1n = b̄1nかつ ā2n = b̄2nのとき，路

面健全度および路面損傷数のデータセットは調査期間に

対して整合的なデータとなり，Namらにより提案され

ているポアソン隠れマルコフ劣化モデル2)に一致する．

したがって，調査期間に対して不整合なデータセットパ

ターンは 8通りとなる．これら，データセットの時間

的不整合パターンに関する情報を Ω̄n = (ā1n, ā
2
n, b̄

1
n, b̄

2
n)

とする．時点 ā1n と ā2n における路面性状調査により，

路面健全度が h(tn + ā1n) = īn，h(tn + ā2n) = j̄n と判

明したと考える．ただし，īn ≤ j̄n が成立する．この
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時，期間 [tn, tn+1)内の局所時点 un = 0, 1, · · · , Tnにお

ける健全度 h(tn + un)に関する情報は，h(tn + ā1n)お

よび h(tn + ā2n)を除いて獲得できないが，舗装健全度

h(tn + un)に関して，

h(tn−1 + Tn−1 − 1) ≤ h(tn) ≤ · · · ≤ h(tn + un) ≤ · · ·

≤ h(tn + ā1n) = īn (0 ≤ un ≤ ā1n)

ī = h(tn + ā1n) ≤ · · · ≤ h(tn + un) ≤ · · ·

≤ h(tn + ā2n) = j̄ (ā1n < un < ā2n)

j̄n = h(tn + ā2n) ≤ · · · ≤ h(tn + un) ≤ · · ·

≤ h(tn + Tn) ≤ h(tn+1 + 1) (ā2n ≤ un ≤ Tn){
n = 0のとき h(tn−1 + Tn−1 − 1) = 1

n = N のとき h(tn+1 + 1) = I
(2)

が成立する．図–2 には，一例として時間的不整合パ

ターン 6の場合の局所時間軸と離散時間軸の関係を示す．

tn+ā1nにおいて路面健全度が獲得，ある時点 tn+b̄1nから

路面損傷数に関するデータの観測が開始され，tn+ā2nに

おいて，2度目の路面健全度の獲得が実施されて，tn+b̄2n

まで路面損傷数に関するデータの観測が実施された場

合を示している．

(2) 舗装の劣化過程

再び，舗装の補修が実施された時点 s0を起点とする

離散時間軸 t = 0, 1, · · ·を考える．離散時間軸上の期間
[t, t + 1)における路面健全度の劣化過程を表すマルコ

フ推移確率は，時点 tにおける健全度 h(t) = iを与件

とし，時点 t+1において健全度 h(t+1) = jが生起す

る条件付確率

Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i] = pij (3)

として定義できる．マルコフ推移確率は，津田等11)が開

発したマルコフ劣化ハザードモデル（多段階指数劣化ハ

ザードモデル）を用いて表現できる．その詳細は津田等
11)に譲るが，読者の便宜を図るために以下に簡単に概要

を述べておく．時点 tにおける健全度 i (i = 1, · · · , I−1)

のハザード率8),9)を

λi = xβi (4)

と表す．ただし，x = (x1, · · · , xQ)は，説明変数ベク

トルであり，βi = (βi
1, · · · , βi

Q)
′ は未知パラメータベ

クトルである．ここで，記号 ′は転置を，Qは説明変

数の数を表す．さらに，パラメータベクトルを β =

(β1′, · · · ,βI−1′)′ と表記する．ハザード率 λi は，期間

[t, t+1)に対して定義されている．この時，時点 tにお

いて健全度 iの状態から，時点 t+1においても健全度

iが継続する確率は，

pii = Prob[h(t+ 1) = i|h(t) = i]

= exp(−λi) (5)

となる．さらに，時点 t と時点 t + 1 の間で健全度が

iから j (j > i)に推移するマルコフ推移確率 pij (i =

1, · · · , I − 1; j = i, · · · , I)は，

pij = Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i]

=

j∑
m=i

m−1∏
s=i

λs

λs − λm

j−1∏
s=m

λs

λs+1 − λm
exp(−λm)

(i = 1, · · · , I − 1; j = i+ 1, · · · , I) (6)

と表すことができる11)．ただし，表記上の規則として，{ ∏m−1
s=i

λs

λs−λm = 1 (m = iの時）∏j−1
s=m

λs

λs+1−λm = 1 (m = j の時）

が成立すると考える．さらに，表記の便宜上，
j−1∏

s=i,̸=m

λs

λs − λm
exp(−λm)

=
m−1∏
s=i

λs

λs − λm

j−1∏
s=m

λs

λs+1 − λm
exp(−λm)

と簡略化する．また，piI に関しては，マルコフ推移確

率の条件より次式で表せる．

piI = 1−
I−1∑
j=i

pij　 (7)

(i = 1, · · · , I − 1)

以上の推移確率を用いれば，期間 [t, t+ 1)で定義され

る条件付確率 (5)を要素とするマルコフ推移行列を

P =


p11 · · · p1I
...

. . .
...

0 · · · pII

 (8)

と定義することができる．さらに，期間 [t, t+ u] (u =

1, 2, · · ·)における推移確率行列 (以下，u期推移確率行

列と呼ぶ) は

P (u) = {P}u (9)

と表される．なお，u期推移確率行列を

P (u) =


p11(u) · · · p1I(u)
...

. . .
...

0 · · · pII(u)

 (10)

と表記する．ただし，u期推移確率行列の各要素は，マ

ルコフ劣化ハザードモデル (5),(6)を用いて

pii(u) = exp(−λiu) (11a)

pij(u) =

j∑
m=i

j−1∏
s=i,̸=m

λs

λs − λm
exp(−λmu) (11b)

と表すことができる11)．

(3) ポアソン隠れマルコフ過程

時点 tn + ā1n，tn + ā2n (n = 1, 2, · · ·) において
実施される路面性状調査において路面健全度に関す

る情報を獲得することができる．しかし，局所時点

4



図–2 局所時間軸と離散時間軸の関係

un (un = 0, · · · , Tn) においては，路面健全度に関す

る情報を h(tn + ā1n)と h(tn + ā2n)を除いて獲得できな

い．すなわち，局所時点 unの健全度は，大部分が観測

者に観察できない確率変数であるが，ひとまず健全度

h(tn + un) = lnun
が既知であると仮定する．

いま，期間 τn = [tn, tn+1)に着目し，当該期間 τnにお

いて舗装の補修が実施されないと考える．2つの連続する

路面性状調査時点 tn+ā1n, tn+ā2nにおける健全度h(tn+

ā1n) = īn, h(tn + ā2n) = j̄nを既知とし，さらに，調査時

点 tn + b̄1n を始点とする局所時点 un(un = b̄1n, · · · , b̄2n)
におけるポットホールの発生数 g(un) = yun (yun =

0, · · · , Tn)も観測されている．一方，局所時点 un (un =

b̄1n, · · · , b̄2n)に関する健全度h(tn+un)における情報は基

本的に獲得できない (un = ā1n，un = ā2n においてのみ

獲得できる)が，健全度h(tn+ā1n) = īn, h(tn+ā2n) = j̄n

に関する情報より，式 (2)が成立することは保証される．

ここで，期間 τn を構成する局所期間 ιun = [un, un +

1) (un = 0, · · · , Tn − 1)に着目する．当該期間 ιun にお

いてポットホールが到着率 µ(lnun
, zun) > 0

µ(lnun
,zun) = zunα

lnun (12)

で表されるポアソン発生モデルに従って生起すると考

える．ただし，zun = (z1,un , · · · , zP,un) は，局所時

点 un で観測される説明変数ベクトルである．αlnun =

(α
lnun
1 , · · · , αlnun

P )′ は未知パラメータベクトルであり，

α = (α1′, · · · ,αI−1′)′と表記する．記号 ′は転置を，P

は説明変数の数を表す．到着率 µ(lnun
,zun)は，局所期

間 [un, un+1)に対して定義されている．この時，ポット

ホールが時点 tにおいて平均 µ(lnun
, zun)のポアソン発

生モデルに従って到着すると考える．ただし，lnun
は局所

時点 unにおける路面健全度であり，局所期間 ιun にお

いて一定であると仮定する．局所期間 ιun の期間長が 1

に基準化されていることより，局所期間 ιun
中に yun

個

のポットホールが発生する条件付き確率π(yun |lnun
, zun)

は，

π(yun |lnun
, zun)

= Prob[g(un) = yun |h(tn + un) = lnun
,zun ]

= exp{−µ(lnun
, zun)}

{
µ(lnun

, zun)
}yun

yun !
, (13)

と表すことができる．当然のことながら，式 (13)に関し

て
∑∞

yn=0 π(yun |lnun
) = 1が成立する．ただし，0! = 1

である．ここで，路面性状調査時点 tn+ ā1n，tn+ ā2nに

おいて健全度が h(tn + ā1n) = īn，h(tn + ā2n) = j̄nであ

り，局所時点 un (un = b̄1n, · · · , b̄2n)における観測値ベク
トル ξ̄nが観測される条件付き確率 (尤度) L(ξ̄n, Ω̄n,θ)

を定義する．ただし，記号「　̄」は観測値であること

を意味し，ξ̄n = {ȳn, z̄n, īn, j̄n}は観測値ベクトルを，
θ = (α,β)は未知パラメータベクトルを意味する．

尤度 L(ξ̄n, Ω̄n,θ)を，時点 tnに健全度 h(tn) = ln0 が

観測されるという条件の下で，1) 時点 tn + ā1n に健全

度 h(tn + ā1n) = īn が観測され，2)局所時点 un (un =

b̄1n, · · · , b̄2n)においてポットホール数の観測値ベクトル
ȳnが測定され，3)時点 tn+ā2nに健全度h(tn+ā2n) = j̄n

が観測され，4) 時点 tn+1に健全度 h(tn+1) = lnTn
が観

測される条件付き確率 (尤度) の積として定義する．す

なわち，尤度 L(ξ̄n, Ω̄n,θ)は，

L(ξ̄n, Ω̄n,θ)

= p(ln0 , l
n
b̄1n
)σ

1
np(lnb̄2n

, lnTn
)σ

2
n

×
b̄2n∏

un=b̄1n

π(ȳun |lnun
, z̄un)p(l

n
un

, lnun+1) (14a)

ln−1
Tn−1−1 ≤ ln0 ≤ · · · ≤ lnā1

n
= ī ≤ · · ·

≤ lnā2
n
= j̄ ≤ · · · ≤ lnTn

≤ ln+1
1 (14b){

n = 0のとき ln−1
Tn−1−1 = 1

n = N のとき ln+1
1 = I

(14c)

と定義できる．ただし，σ1，σ2 は

σ1
n =

{
0 b̄1n = 0のとき

1 b̄1n ̸= 0のとき
(15)

σ2
n =

{
0 b̄2n = Tnのとき

1 b̄2n ̸= Tnのとき
(16)

を満たすダミー変数であり p(i, j)は式 (11b)に示され

るマルコフ推移確率 pij(u)(u = 1)である．

4. 推計方法

(1) データセット

道路管理者がK 個の道路区間で構成される路線全体

を管理する問題を考える．各道路区間 k (k = 1, · · · ,K)

に対して，直近の補修時点 s0 を始点とする離散時間

軸 t = 0, 1, · · · を考え，時点 tn + ā1n，tn + ā2n (n =

0, · · · , N) において路面性状調査が実施され，健全度

hk(tn + ā1n)，hk(tn + ā2n)を観測したと考える．N は

路面性状調査を実施する期間数を表す．さらに，各期

間 τn = [tn, tn+1) (n = 0, · · · , N −1)において，各局所

時点 un (un = b̄1n, · · · , b̄2n)において道路巡回が実施さ
れ，ポットホール個数ベクトル ȳk

n = (ȳk
b̄1n
, · · · , ȳk

b̄2n
)，
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ポットホールの発生に影響を及ぼす説明変数べクト

ル z̄k
n = (z̄k

b̄1n
, · · · , z̄k

b̄2n
)，が観測されたと考える．こ

の時，道路区間 k の期間 τn のそれぞれに対してデー

タ ξ̄kn = {ȳk
n, z̄

k
n, h̄

k(tn + ā1n), h̄
k(tn + ā2n)}，Ω̄

k
n =

(ā1,kn , ā2,kn , b̄1,kn , b̄2,kn )を定義する．さらに，データセッ

ト全体を集合 Ξ̄ = {ξ̄kn, Ω̄
k
n : n = 0, · · · , N, k =

1, · · · ,K} と定義する．データ ξ̄kn，Ω̄
k
n が観測される

尤度 L(ξ̄kn, Ω̄
k
n,θ)は，式 (14a)-(14c)を用いて定義され

る．したがって，データセット全体 Ξが観測される確

率 (尤度) は

L(Ξ̄,θ) =
K∏

k=1

N∏
n=1

L(ξ̄kn, Ω̄
k
n,θ) (17)

と定式化される．したがって，ポアソン隠れマルコフ

劣化モデルの推計問題は，尤度関数 (17)を最大にする

ようなパラメータベクトル θ̂を求める問題に帰着する．

ポアソン隠れマルコフ劣化モデルの尤度関数 (14a)-

(14c) は，パラメータに関して高次の非線形多項式と

なっており，1階の最適化条件が (複素数解を含めて)

非常に多くの解を有している29)．当然のことながら，

ポットホールの発生確率 πk(ȳkun
|ln,kun

, z̄k
un

), 推移確率

pk(ln,kun
ln,kun+1

)の推計値は実数解でなければならない．さ

らに，これらの確率の推計値として，数ある実数解の

中から 0と 1の間にある解を選択しなければならない．

最尤法の代わりにベイズ推計法を用いれば，高次の非

線形多項式を解く問題を回避できる．しかし，尤度関

数 (14a)-(14c)が，極めて多くの項を含んでおり，計算

量が膨大になってしまう欠点がある30)−33)．このよう

な最尤法の難点を克服するために，尤度関数の完備化

操作が必要となる．

(2) 完備化操作

再び，ある道路区間 k に着目する．さらに，路面性

状調査が時点 tn + ā1n, tn+1 + ā2nにおいて実施され，路

面の健全度 īn, j̄n が測定されたと考える．さらに，ポ

アソン隠れマルコフ劣化モデルを推計するために，期

間 [tn, tn+1)における路面の健全度の推移パタ－ンを潜

在変数ベクトルmn
un

= (mn
0 , · · · ,mn

Tn
)を用いて表す．

劣化過程の性質より，施設が補修されない限り，

mn−1
Tn−1−1 ≤ mn

0 ≤ · · · ≤ mn
ā1
n
= īn ≤ · · · ≤ mn

un
≤

· · · ≤ mā2
n
= j̄n ≤ · · · ≤ mTn ≤ mn+1

1{
n = 0のとき mn−1

Tn−1−1 = 1

n = N のとき mn+1
1 = I

(18)

を満足する．真の健全度ベクトルmn
un
は大部分が測定不

可能であり，時点 tn+ā1n，tn+ā2nにおける健全度mn
ā1
n
=

īn，mn
ā2
n
= j̄nしか観測できない．しかし，議論の便宜

上，ひとまず潜在変数の値が m̃n
un

= (m̃n
0 , · · · , m̃n

Tn
)に

確定したと仮定する．さらに，潜在変数mn
un
の仮想的

表–1 潜在変数の全条件付事後確率

ā1n = 0 ā1n ̸= 0
ā2n = Tn パターン 1,2,4,5 パターン 7,8
ā2n ̸= Tn パターン 3,6 パターン 9

実現値 m̃n
un
に対して，ダミー変数

δ(sun) =

{
1 m̃n

un
= sun

0 m̃n
un

̸= sun

(19)

(sun = 1, · · · , I;un = 0, · · · , Tn)

を導入する．潜在変数の仮想的実現値ベクトル m̃n
un
を

与件とすれば，尤度関数 (14a)-(14c)を

L(m̃n
un

, ξ̄n, Ω̄n,θ) =

Tn∏
un=0

I∏
sun=1

p(s0, sb̄1n)
σ1
nδ(s0)δ(sb̄1n

)
p(sb̄2n , sTn)

σ2
nδ(sb̄2n

)δ(sūTn
)

b̄2n∏
un=b̄1n

I∏
sun=1

π(ȳun |sun , z̄un)
δ(sun )

p(sun , sun+1)
δ(sun )δ(sun+1)

= p(m̃n
0 , m̃

n
b̄1n
)σ

1
np(m̃n

b̄2n
, m̃n

Tn
)σ

2
n

×
b̄2n∏

un=b̄1n

π(ȳun |m̃n
un

)p(m̃n
un

, m̃n
un+1) (20)

と書き換えることができる32)．以上の操作を完備化

(completion) と言う．完備化された尤度関数 (20) (以

下，完備化尤度関数と呼ぶ)は，通常の尤度関数 (14a)-

(14c)より大幅に簡略化されていることが理解できる．

ただし，完備化尤度関数 (20) の中に含まれる潜在変

数 m̃n
un
は，測定できない変数である．そこで，完備化

尤度関数を用いて，潜在変数の確率分布を推計するこ

とを考える．完備化尤度関数を展開すれば，潜在変数

m̃n
un
に関する全条件付事後分布 (full conditional pos-

terior distribution) を導出できる．劣化過程の特性に

より，補修が実施されない限り，条件 (2)が成立する．

m̃n
−un

= (m̃n
0 , · · · , m̃n

un−1, m̃
n
un+1, · · · , m̃n

Tn
), m̃n,m

−un
=

(m̃n
0 , · · · , m̃n

un−1,m
n, m̃n

un+1, · · · , m̃n
Tn

) とし，mn
un

=

mn (mn ∈ {m̃n
un−1, · · · , m̃n

un+1})の全条件付事後確率
をベイズの法則を用いて導出する．潜在変数の全条件

付事後確率は，調査期間におけるデータセットの時間

的不整合パターンによって変化する．変化する全条件

付事後確率は表–1に示すように分類され，それぞれ，

a) ā1n = 0, ā2n = Tn のとき

m̃n
0 = īn，m̃n

Tn
= j̄n より，

Prob{mn
un

= mn|m̃n
−un

}

=
L(m̃n,m

−un
, ξ̄n, Ω̄n,θ)∑m̃n

un+1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

, ξ̄n, Ω̄n,θ)
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(1 ≤ un ≤ Tn − 1) (21)

b) ā1n ̸= 0, ā2n = Tn のとき

m̃n
ā1
n
= īn，m̃n

Tn
= j̄n より，

Prob{mn
un

= mn|m̃n
−un

}

=



L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)∑m̃n

un+1

m=m̃
n−1
Tn−1−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(un = 0)
L(m̃n,m

−un
,ξ̄n,

¯Ωn,θ)∑m̃n
un+1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(1 ≤ un ≤ Tn − 1かつ un ̸= ā1n)

(22)

c) ā1n = 0, ā2n ̸= Tn のとき

m̃n
0 = īn，m̃n

ā2
n
= j̄n より，

Prob{mn
un

= mn|m̃n
−un

}

=



L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)∑m̃n

un+1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(1 ≤ un ≤ Tn − 1かつ un ̸= ā2n)
L(m̃n,m

−un
,ξ̄n,

¯Ωn,θ)∑m̃
n+1
1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(un = Tn)

(23)

d) ā1n ̸= 0, ā2n ̸= Tn のとき

m̃n
ā1
n
= īn，m̃n

ā2
n
= j̄n より，

Prob{mn
un

= mn|m̃n
−un

}

=



L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)∑m̃n

un+1

m=m̃n
Tn−1−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(un = 0)
L(m̃n,m

−un
,ξ̄n,

¯Ωn,θ)∑m̃n
un+1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(1 ≤ un ≤ Tn − 1かつ un ̸= ā1n, ā
2
n)

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)∑m̃

n+1
1

m=m̃n
un−1

L(m̃n,m
−un

,ξ̄n,
¯Ωn,θ)

(un = Tn)

(24)

と表すことができる．

これら 4 つの分類により，道路区間 k における

ポットホールの発生確率 π(ȳun |mn, z̄un) と推移確率

p(mn, m̃n
un+1) (un = 0, · · · , Tn − 1;n = 1, · · · , N) が

求まれば，m̃n−un を与件とした局所時点 un の健全度

mn
un

∈ {m̃n
un−1, · · · , m̃n

un+1}の全条件付事後確率を求
めることができる．完備化尤度関数 (20)では，潜在変

数 m̃n
un
は確定的である．ただし，ポットホールの発生

確率と健全度間の推移確率には未知パラメータα,βが

含まれており，潜在変数に関する全条件付事後確率を

先験的に求めることができない．全条件付事後確率を

用いたMCMC法を用いて，反復的に潜在変数mn
un
を

ランダム発生させ，パラメータα,βをベイズ推計する

ことになる．このような手続きにより，完備化尤度関

数を用いて求めたパラメータのベイズ推計値が，真の

尤度関数を用いて求めたパラメータの最尤推計値に収

束することが証明されている34)．

5. おわりに

本研究では，データの観測期間の不整合を考慮し，獲

得された全てのデータを用いた推計を可能にする階層

モデルを提案した．本研究においては主として路面性

状調査データと，道路巡回データを対象としているが，

さらに適用範囲を拡大していく必要がある．なお，講

演会当日には，実供用中の高速道路で獲得された路面

性状調査データ，道路巡回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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