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高速道路継手構造に対して，路上点検，路下点検の 2種類の方法により点検がなされている．しかし，路上
点検には交通規制が伴い，点検データの蓄積が路下点検に比べ困難である．統計的劣化予測の発展により，路

上点検データ，路下点検データを別個に用いてそれぞれの劣化速度を算出することが可能となったが，両点検

データ間の関連性を調査した事例は蓄積されていない．そこで，本研究では，路下点検結果から路上点検結果

を予測することを目的として，両点検データ間の相互依存性をコピュラ関数により表現する．具体的には，混

合マルコフ劣化ハザードモデルで推計された路上，路下点検データそれぞれの異質性パラメータ間にコピュラ

関数を当てはめたモデルを提案し，実データを用いてその有用性を検証する．
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1. はじめに

社会基盤施設のアセットマネジメントの 1分野とし

て，目視点検データを用いた統計的劣化予測が，近年，

急速に発展してきた．中でも，マルコフ劣化ハザード

モデル3)の開発により，多段階レーティングデータを用

いて健全度評価がなされた社会基盤施設の劣化予測精

度が飛躍的に向上した．さらに，マルコフ劣化ハザー

ドモデルを拡張させた，混合マルコフ劣化ハザードモ

デル4)の開発により，管理者側が実務に即して設定した

評価単位毎のミクロな異質性評価が可能となった．ま

た，混合マルコフ劣化ハザードモデルを推計するため

の方法論として階層ベイズ推計を基にした方法論5)が提

案され，現場での経験的知見を事前分布として推計に

組み込む手法が確立された．しかし，このように経験

的知見を活用可能な方法論が開発されたにも関わらず，

従来，事前分布は恣意的に決定されていた．

本研究で取り扱う，高速道路伸縮継手装置では，路

上点検，路下点検の 2種類の点検がなされており，そ

れぞれ異なる点検データベースとして点検結果が保存

されている．路上，路下の 2種類の点検は，点検項目

こそ違うものの，同一の伸縮装置に対して行われてい

るため，両点検データ間で依存性が存在する可能性が

考えられる．そこで，本研究では，複数の点検データ

間の依存性をコピュラ関数1) ,2)で評価し，さらに，コ

ピュラ関数で評価された路上，路下点検データの相関

性に応じて，路上点検データからの劣化予測の際に路

下点検データの情報を，事前分布として組み込むこと

のできるモデルを提案する．

以下，2.で本研究の基本的な考え方を述べる．3.で

コピュラ関数，4.で混合マルコフ劣化ハザードモデル

の概要を説明したのち，5.でコピュラ関数を用いた混

合マルコフ劣化ハザードモデルの推計手法について詳

述する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 伸縮継手装置の路上・路下点検スキーム

伸縮継手装置に対する点検は路上点検と路下点検に

分類できる．路上点検は車両の通行止めを伴う詳細な

目視点検であり，一方，路下点検は橋脚天端から伸縮継

手装置の状態を視認する定期的な目視点検である．路

上点検は道路のリフレッシュ工事などの一斉通行止め

期間を利用して実施される．一斉通行止めの対象とな

る路線は劣化がある程度進展していると考えられるが，

点検対象となる伸縮継手装置の選定はランダムサンプ

リングであるとみなす．路下点検についても定期的に

点検が実施されるため，伸縮継手装置の選定はランダ
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ムサンプリングであるとみなすことができる．また，路

上点検では亀裂，剥離，磨耗，段差，たたき点検，路

下点検では異常音，漏水，ボルトの欠損およびゆるみ，

と路上点検，路下点検で点検項目は異なるが，同一の

伸縮継手装置を対象とした点検であるため，点検結果

間に依存性があると考えられる．

(2) 統計的劣化予測手法

高速道路伸縮継手装置に対する目視点検の結果は，一

般的に多段階の離散的な健全度として評価される．マ

ルコフ劣化ハザードモデルでは，主な劣化要因を特性

変数として内包させたハザード率によって，任意の健

全度から次段階の健全度へ進展する劣化速度（期待寿

命）を定義する．このハザード率を用いてマルコフ推

移確率を算出することで期待劣化パスや健全度分布の

推移を求めることが可能となる．さらに，マルコフ劣

化ハザードモデルに対して，特性変数では表現しきれ

ない要因（不可観測要因）の影響を各評価単位に対し

て 1つのパラメータに集約し，確率変数で表現する．こ

のパラメータを異質性パラメータと呼び，異質性の影

響を考慮したマルコフ劣化ハザードモデルは混合マル

コフ劣化ハザードモデルとして定義される．同モデル

の混合ハザード率は，のハザード率と異質性パラメー

タの確率的コンボリューションにより表される．また，

本研究では，参考文献 (5)に従い，混合マルコフ劣化ハ

ザードモデルの推計に階層ベイズ推計を用いた．

(3) コピュラ関数

本研究では，路上・路下点検データから推計される 2

種類の異質性パラメータ間の依存性を 2変量コピュラ

関数 C1) ,2)を用いて表す．周辺分布関数 F t，Fu を持

つ，2種類の確率変数 Xt，Xu の連続な同時分布関数

を F (xt, xu)とすると，スクラーの定理2)より，

Pr(Xt ≤ xt, Xu ≤ xu)

= F (xt, xu) (1)

= C(F t(xt), Fu(xu))

を満たすコピュラ関数 C が一意に存在する．スクラー

の定理から，コピュラ関数 C に周辺分布 F t，Fuを適

用することで生成される C(F t, Fu)は，周辺分布を区

間 [0, 1]とする同時分布関数であることがわかる．また，

• 任意の u ∈ [0, 1]と任意の v ∈ [0, 1]について，

C(u, 0) = 0 = C(0, v) (2)

• 任意の u ∈ [0, 1]と任意の v ∈ [0, 1]について，

C(u, 1) = uかつ C(1, v) = v (3)

• B = [u1, u2] × [v1, v2]，u1 ≤ u2，v1 ≤ v2 を全て

の頂点が [0, 1]× [0, 1]に含まれる矩形領域とする．

このとき，任意の VC(B)について，

VC(B)

= C(u2, v2)− C(u2, v1)− C(u1, v2) + C(u1, v1)

≥ 0 (4)

の 3つの性質を全て満たすような関数 C がコピュラ関

数として定義される6)．

変量間の多様な依存関係の表現を目的として，過去

に，様々な種類のコピュラ関数が提案されてきた．本研

究では，経済学の分野での使用実績が十分にあり，乱

数発生方法が知られているなど実務的にも扱いやすい，

アルキメディアン・コピュラ1)の中から，ガンベル・コ

ピュラ，クレイトン・コピュラの 2種類のコピュラ関数

を候補とし，最も AICの低いコピュラを採用する．

周辺分布関数をそれぞれ FT (t) = u，FD(d) = v の

2変量とした場合の，コピュラ関数を以下に示す．

a) ガンベル・コピュラ

ガンベル・コピュラのコピュラ関数は次式で表される．

C(u, v) = exp(−((− lnu)a + (− ln v)a)1/a) (5)

(1 ≤ a)

ここで，aが 1のとき 2変量間が無相関であり，値が大

きいほど 2変量間の正の依存度が強いことを表す．

b) クレイトン・コピュラ

クレイトン・コピュラのコピュラ関数は次式で表さ

れる．

C(u, v) = (u−a + va − 1, 0)−1/a (6)

(0 < a)

ここで，aが 0に近づくほど 2変量が無相関であり，値

が大きいほど 2変量間の依存度が高いことを表す．

3. コピュラ関数と混合マルコフ劣化ハザー

ドモデル

(1) モデル化の前提条件

カレンダー時刻 s0 を初期時点とする離散的時間軸

t = 0, 1, 2, · · ·を考え，離散的時間軸上の点を時点と呼
び，カレンダー時刻と区別する．単位時間幅を 1に基準

化する．施設の健全性を I 個の健全度 i (i = 1, · · · , I)
で表現する．iの値が大きくなるほど，劣化が進展して

いる．時点 tにおける施設の健全度を状態変数 h(t) =

i (i = 1, · · · , I; t = 0, 1, · · ·)を用いて表現する．施設の
劣化過程がマルコフ連鎖に従うと仮定し，離散時間軸

上の単位時間間隔における健全度間の推移確率をマル

コフ推移確率を用いて表現する．推移確率は，時点 tに

おける健全度 h(t) = iを与件とし，次の時点 t+1にお

ける健全度 h(t+ 1) = j(j ≥ i)が生起する条件付確率

Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i] = πij (7)
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を用いて定義される．なお，微小時間での健全度の推移

は 1段階である．このようなマルコフ推移確率 (7)は所

与の 2つの時点 t，t+1の間において生じる健全度間の

推移確率を示したものであり，当然のことながら，対象

とする点検間隔が異なれば推移確率の値は異なる．補

修がない限り常に劣化が進行するので，πij = 0 (i > j)

が成立する．また，推移確率の定義より
∑I

j=i πij = 1

が成立する．すなわち，マルコフ推移確率に関して，

πij ≥ 0 (i, j = 1, · · · , I)
πij = 0 (i > j の時)∑I

j=i πij = 1

 (8)

が成立しなければならない．健全度 I は，補修のない

限りマルコフ連鎖における吸収状態であり，πII = 1が

成立する．なお，マルコフ推移確率は過去の劣化履歴

には依存しない．マルコフ連鎖モデルでは，健全度が

i − 1から iに推移した時点に拘わらず，時点 tから時

点 t+1の間に推移する確率は時点 tにおける健全度の

みに依存するという性質（マルコフ性）を満足する7)．

(2) 混合マルコフ劣化ハザードモデル

混合マルコフ劣化ハザードモデル5)の異質性パラメー

タの事前分布としてコピュラ関数を使用する．本研究で

は 2種類の目視点検データに基づく個々の施設の劣化

予測を目的としている．2種類の点検データを点検デー

タ 1，点検データ 2と区別し，以降，異質性パラメータ，

ハザード率，分散パラメータの添え字が 1の場合は点検

データ 1のパラメータ，2の場合は点検データ 2のパラ

メータを示すこととする．分析の対象とする社会基盤施

設をK個の施設グループ（評価単位）に分割する．さら

に，施設グループk (k = 1, · · · ,K)は，合計Lk個の施設

で構成されている．施設グループ kに固有なハザード率

の異質性を表すパラメータ ε1,k，ε2,kを導入する．このと

き，施設グループ kの施設 lsk (lsk = 1, · · · , Ls
k; s = 1, 2)

の健全度 i (i = 1, · · · , I − 1)のハザード率を，個別ハ

ザード率

λ
lsk
i = λ̃

lsk
i ε

s,k (9)

(i = 1, · · · , I − 1; k = 1, · · · ,K;

lsk = 1, · · · , Ls
k; s = 1, 2)

を用いて表す．ここに，λ̃
lsk
i は施設グループ kの施設 lsk

が有する健全度 iの点検データ sに関する平均的なハ

ザード率（以下，標準ハザード率）である．なお，点

検データ 1，2では同じレーティング数 I 個の健全度評

価がなされているものとする．異質性パラメータ εs,k

は，施設グループ k の標準ハザード率 λ̃
lsk
i からの乖離

の程度を表す確率変数であり，εs,k ≥ 0が成立すると仮

定する．異質性パラメータ εs,k の値が大きくなるほど，

当該施設グループ kに含まれる全ての施設の点検デー

タ sでの劣化速度が，標準ハザード率に対して大きい

ことを表す．式 (9)において，全ての健全度のハザード

率に，同一の確率変数 εs,k が含まれることに留意して

欲しい．これにより，ある健全度において劣化速度が

大きい場合，他の健全度の劣化速度も相対的に大きく

なることを表すことができる．ここで，目視点検デー

タ sの異質性パラメータ εs,kが分布 f(εs,k|εs̄,k)から抽
出された標本であると考える．なお，s̄は s = 1のとき

s̄ = 2を，s = 2のとき s̄ = 1をとるダミー変数である．

このとき，分布 f(εs,k|εs̄,k)は，

f(εs,k|εs̄,k) = f(εs,k, εs̄,k)

fs̄(εs̄,k)

= c(Fs(ε
s,k), Fs̄(ε

s̄,k))fs(ε
s,k) (10)

とコピュラ関数の確率密度関数 (5)，(6)を用いて表現

できる．ここに，Fsは異質性パラメータ εs,k の周辺分

布関数，fs は周辺分布関数 Fs の確率密度関数であり，

本研究では周辺分布 Fs，fs にガンマ分布

fs(ε
s,k) = ḡ(εs,k|ϕs)

=
(ϕs)ϕ

s

Γ(ϕs)
(εs,k)ϕ

s−1 exp(−ϕsεs,k) (11)

を仮定する．なお，ガンマ分布 (11)は平均 1，分散 1/ϕs

をとる．

いま，施設グループ k (k = 1, · · · ,K)の異質性パラ

メータ εs,k の値を ε̄s,k に固定する．このとき，施設グ

ループ kのある施設 lsk の健全度 iの寿命が y
lsk
i 以上と

なる確率 F̃i(y
lsk
i )は，指数ハザード率 (9)を用いて

F̃i(y
lsk
i ) = exp(−λ̃l

s
k
i ε̄

s,ky
lsk
i ) (12)

と書き換えることができる．さらに，施設グループ k

の施設 lsk の第 1回目の点検時刻 τ
lsk
A において健全度が

iと判定され，次の点検時刻 τ
lsk
B = τ

lsk
A + zl

s
k においても

健全度が iと判定される確率 πii(z
lsk |ε̄s,k)は，

πii(z
lsk |ε̄s,k) = exp(−λ̃l

s
k
i ε̄

s,kzl
s
k) (13)

となる．また，点検時刻 τ
lsk
A と τ

lsk
B = τ

lsk
A + zl

s
k の間で

健全度が i から j (> i) に推移するマルコフ推移確率

πij(z
lsk |ε̄s,k)は，式 (9)より，

πij(z
lsk |ε̄s,k) =

j∑
c=i

j−1∏
m=i,̸=c

λ̃
lsk
m

λ̃
ls
k
m − λ̃

ls
k
c

exp(−λ̃l
s
k
c ε̄

s,kzl
s
k)

=

j∑
c=i

ψc
ij(λ̃

lsk) exp(−λ̃l
s
k
c ε̄

s,kzl
s
k) (14)

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

と表すことができる3)．ただし，λ̃
lsk = (λ̃

lsk
1 , · · · , λ̃

lsk
I−1)

である．また，ψc
ij(λ̃

lsk)は

ψc
ij(λ̃

lsk) =

j−1∏
m=i,̸=c

λ̃
lsk
m

λ̃
ls
k
m − λ̃

ls
k
c

(15)
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となり，標準ハザード率のみの関数で表される．また，

πiI(z
lsk |ε̄s,k)に関しては，

πiI(z
lsk |ε̄s,k) = 1−

I−1∑
j=i

πij(z
lsk |ε̄s,k) (16)

と表すことができる．

(3) 目視点検データとハザード率

施設グループ k(k = 1, · · · ,K)に属する施設 lsk (lsk =

1, · · · , Ls
k; s = 1, 2)に関して 2回の目視点検が実施され

たと考える．目視点検が実施されたカレンダー時刻を

(τ
lsk
A , τ

lsk
B )と表す．ただし，τ

lsk
A は第 1回の目視点検時刻

であり，τ
lsk
B は第 2回目の目視点検が実施されたカレン

ダー時刻である．施設グループ kに含まれる施設 lsk の

点検サンプルには，第 1回目の目視点検から第 2回目

の目視点検が実施された時刻までの期間長 z̄l
s
k と，こ

れら 2回の目視点検で観測された施設の健全度 h̄(τ
lsk
A )，

h̄(τ
lsk
B )に関する情報が記載されている．記号「　̄」は，

実測値であることを意味している．点検時点における健

全度に基づいて，ダミー変数 δ̄
lsk
ij (i = 1, · · · , I − 1, j =

i, · · · , I；k = 1, · · · ,K; lsk = 1, · · · , Ls
k; s = 1, 2)を

δ̄
lsk
ij =

{
1 h̄(τ

lsk
A ) = i, h̄(τ

lsk
B ) = j の時

0 それ以外の時
(17)

と定義する．さらに，ダミー変数ベクトルを δ̄
lsk =

(δ̄
lsk
11, · · · , δ̄

lsk
I−1,I)，施設の劣化速度に影響を及ぼす施設

の構造特性や環境条件を表す特性行ベクトルを x̄lsk =

(x̄
lsk
1 , · · · , x̄

lsk
Ms)と表す．ただし，x̄

lsk
ms (ms = 1, · · · ,Ms)

は施設グループ k，施設 lskの点検サンプルのms番目の

説明変数に関する期間 [τ
lsk
A , τ

lsk
B )における観測値を表す．

また，第 1番目の説明変数は定数項に該当する変数であ

り，恒等的にx
lsk
1 = 1である．施設グループkに属する施

設 lskの点検サンプルが有する情報をξl
s
k = (δ̄

lsk , z̄l
s
k , x̄lsk)

と表す．また，目視点検データ全体を Ξと表す．

さらに，施設 lsk の点検サンプルの期間 [τ
lsk
A , τ

lsk
B ) に

おける劣化過程を個別ハザード率 λ
lsk
i = λ̃

lsk
i ε

s,k (i =

1, · · · , I−1)を用いて表現する．健全度 Iはマルコフ連鎖

の吸収状態であり，πII = 1が成立するためにハザード

率 λ̃
lsk
I は必然的に λ̃

lsk
I = 0となる．社会基盤施設の劣化過

程を特徴づける標準ハザード率 λ̃
lsk
i (i = 1, · · · , I−1; k =

1, · · · ,K)は施設の特性ベクトルに依存して変化すると

考え，標準ハザード率 λ̃
lsk
i を特性ベクトルxlskを用いて，

λ̃
lsk
i = exp(xlskβs

i
′
) (18)

と表す．ただし，βs
i = (βs

i,1, · · · , βs
i,Ms)は未知パラメー

タ βs
i,ms (ms = 1, · · · ,Ms)による行ベクトル，記号「′」

は転置操作を表す．また，x
lsk
1 = 1より，βs

i,1 は定数項

を表す．

4. 推計手法

(1) コピュラ関数と階層ベイズモデル

本研究では，点検データ 1と点検データ 2の 2種類の

混合マルコフ劣化ハザードモデルを取扱い，2つの混合

マルコフ劣化ハザードモデルから推計された各施設グ

ループ間の劣化速度の依存性をコピュラ関数を用いて表

現する．具体的には，異質性パラメータ εs,k (s = 1, 2)

の事前確率密度関数にコピュラ関数を用いて劣化速度

の依存性を評価する．また，コピュラ関数の周辺分布

関数としてガンマ分布を仮定する．このガンマ分布は，

平均 1，分散 1/ϕsのガンマ分布である．さらに，階層

ベイズ推計では，異質性パラメータの分散パラメータ

ϕs（ハイパーパラメータ）に関しても事前分布を設定

する．事前分布を階層化したそれらのモデルは階層ベ

イズモデルと総称され，主にマーケティング分析など

の分野で研究が進められている8)．本研究でも混合マル

コフ劣化ハザードモデルを階層ベイズモデルを用いて

推計することとする．

一般的なベイズ推計手法では，パラメータの事前分布

と，観測情報に基づいて定義される尤度関数を用いて，

パラメータの事後分布を推計する．本研究では，目視

点検データΞsから混合マルコフ劣化ハザードモデルを

推計する際の事前確率密度関数に式 (10)の条件付き確

率密度関数を用いる．いま，尤度関数を L(θs|Ξs)と表

す．θs = (βs, ϕs, εs, a)はパラメータベクトルを表す．

aはコピュラ関数のパラメータである．ここで，θs が

確率変数で，事前確率密度関数 π(θs)に従うと仮定す

る．目視点検データΞsが与件であるときに，未知パラ

メータベクトル θs の同時事後確率密度関数 π(θs|Ξs)

はベイズの定理より，

π(θs|Ξs) ∝ L(θs|Ξs)π(θs) (19)

と表現できる．いま，目視点検データΞs̄から推計され

た混合マルコフ劣化ハザードモデルの異質性パラメー

タ ε̄s̄が与件であるとする．このとき，事前確率密度関

数 π(θs)を，

π(θs) = π(βs, ϕs, εs, a)

= π(βs)π(εs|ε̄s̄, ϕs, ϕ̄s̄, a)π(ϕ)π(a)

=
I−1∏
i=1

K∏
k=1

π(βs
i )π(ε

s,k|ε̄s̄,k, ϕs, ϕ̄s̄, a)π(ϕs)π(a)

(20)

と展開する．ここで，異質性パラメータ εs,k の事前確

率密度関数 π(εs,k|ε̄s̄,k, ϕs, ϕ̄s̄, a)として，式 (10)で示

した分布を用いることにより，目視点検データΞsの異

質性パラメータ推計の際に目視点検データΞs̄の持つ情

報を事前情報として利用することが可能となる．混合

マルコフ劣化ハザードモデルの異質性パラメータ εsの
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確率分布とその確率分布に含まれるパラメータ ϕsの事

前分布，コピュラ関数のパラメータ aの事前分布が階

層構造になっている．階層ベイズ推計では，未知パラ

メータ θs = (βs, ϕs, εs, a)の事前分布を設定し，各パ

ラメータの条件付き事後確率密度関数を算出する．

(2) 事後分布の定式化

いま，パラメータ

θs = (βs
1, · · · ,β

s
I−1, ϕ

s, εs,1, · · · , εs,K , a) (21)

を与件とする．このとき，目視点検データΞsが観測さ

れる同時生起確率（尤度）L(θs|Ξs)は，

L(θs|Ξs)

=

I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Ls
k∏

ls
k
=1

{
πij(z̄

lsk , x̄lk |βs, ϕs, εs,k, a)
}δ̄

ls
k

ij

=
I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Ls
k∏

ls
k
=1{ j∑
m=i

ψm
ij (λ̃

lsk) exp(−λ̃l
s
k
mε

s,kz̄l
s
k)
}δ̄

ls
k

ij

(22)

と表される．ただし，λ̃
lsk = (λ̃

lsk
1 , · · · , λ̃

lsk
I−1)である．

また，式 (20)の未知パラメータ θs = (βs, ϕs, εs, a)

の事前確率密度関数 π(θs)をそれぞれ以下のように設

定する．まず，βs
i の事前確率密度関数 π(βs

i )として多

次元正規分布を用いる．すなわち，βs
i ∼ NMs(µs

i ,Σ
s
i )

である．ただし，NMs(µs
i ,Σ

s
i )は期待値ベクトルをµs

i，

分散共分散行列をΣs
i としたMs 次元正規分布である．

εs,kの事前確率密度関数π(εs,k)は分布 (10)としてすで

に与えられている．さらに，式 (10)の周辺分布として

設定したガンマ分布の制御パラメータ ϕsの事前確率密

度関数 π(ϕs)としてガンマ分布 h(ϕs|αs
0, γ

s
0)を設定す

る．すなわち，ϕs ∼ G(αs
0, γ

s
0)である．また，コピュラ

関数のパラメータ aの事前確率密度関数としてガンマ

分布 h(ϕs|αc
0, γ

c
0)を設定する．すなわち，a ∼ G(αc

0, γ
c
0)

である．ただし，ガンベル・コピュラに関しては，パ

ラメータに関して a > 1 という制約条件があるため，

(a− 1) ∼ G(αc
0, γ

c
0)とする．したがって，クレイトン・

コピュラを用いたときの同時事後確率密度関数π(θs|Ξs)

を具体的に書き表すと，

π(θs|Ξs)

∝ L(θs|Ξs)

·
I−1∏
i=1

K∏
k=1

π(βs
i )π(ε

s,k|ε̄s̄,k, ϕs, ϕ̄s̄, a)π(ϕs)π(a)

=
I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Ls
k∏

ls
k
=1

{ j∑
m=i

ψm
ij (λ̃

lsk) exp(−λ̃l
s
k
mε

s,kz̄l
s
k)
}δ̄

ls
k

ij

·
I−1∏
i=1

exp
{
− 1

2
(βs

i − µs
i )(Σ

s
i )

−1(βs
i − µs

i )
′
}

·
K∏

k=1

{
c(Fs(ε

s,k), Fs̄(ε̄
s̄,k))

(ϕs)ϕ
s

Γ(ϕs)
(εs,k)ϕ

s−1 exp(−ϕsεs,k)
}

· 1

(γs0)
αs

0Γ(αs
0)
(ϕs)α

s
0−1 exp

(
−ϕ

s

γs0

)
· 1

(γc0)
αc

0Γ(αc
0)
aα

c
0−1 exp

(
− a

γc0

)
(23)

のように定式化することができる．

(3) 同時事後確率密度関数の推計

未知パラメータを推計するためには式 (23)で表され

る同時事後確率密度関数を求める必要がある．しかし

ながら，上述したように，同時事後確率密度関数を解析

的に求めることはもとより，同時事後確率密度関数か

ら直接サンプリングすることも困難となっている．そこ

で本研究では代表的なMCMC法の 1つであるギブス

サンプリングの考え方に基づき，各パラメータの条件

付き事後確率密度関数を用いて数値計算により式 (23)

の同時事後確率密度関数を算出する．

はじめに混合マルコフ劣化ハザードモデルの各パラ

メータの条件付き事後確率密度関数を利用して同時

事後確率密度関数を算出する．未知パラメータの部

分ベクトル βs から βs
e1(e1 = 1, · · · , I − 1) を除いた

未知パラメータベクトルを β−s,e1 と表すことにする．

また，同様に未知パラメータの部分ベクトル εs から

εs,e2(e2 = 1, · · · ,K)を除いた未知パラメータベクトル

を ε−s,e2 と表す．このとき，式 (23)より，β−s,e1，ϕs，

εs，aを既知とした時の βs
e1 の条件付き事後確率密度

関数 π(βs
e1 |β

−s,e1 , ϕs, εs, a,Ξs)は，

π(βs
e1 |β

−s,e1 , ϕ, ε, a,Ξ)

∝
e1∏
i=1

I∏
j=e1

K∏
k=1

Ls
k∏

ls
k
=1

{
λ̃
lsk
e1

δ̄
ls
k

ij
−δ̄

ls
k

ie1

j∑
m=i

m−1∏
q=i

1

λ̃
ls
k
q − λ̃

ls
k
m

　

j−1∏
q=m

1

λ̃
ls
k
q+1 − λ̃

ls
k
m

exp(−λ̃l
s
k
mε

s,kz̄l
s
k)
}δ̄

ls
k

ij

　 · exp
{
− 1

2
(βs

e1 − µs
e1)(Σ

s
e1)

−1(βs
e1 − µs

e1)
′
}
(24)

と表せる．ただし，δ̄
lsk
ie1
は，点検データ sの点検サンプ

ル kの事前健全度 h̄(τ
lsk
A ) = iとサンプリングする際の

事前健全度 e1が一致した場合に 1を，そうでない場合

に 0をとるダミー変数である．また，βs，ϕs，ε−s,e2，
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aを既知とした時の εs,e2 の条件付き事後確率密度関数

π(εs,e2 |βs, ϕs, ε−s,e2 , a,Ξs, ε̄s̄, ϕ̄s̄)は，

π(εs,e2 |βs, ϕs, ε−s,e2 , a,Ξs, ε̄s̄, ϕ̄s̄)

∝
I−1∏
i=1

I∏
j=i

Ls
e2∏

lse2
=1{ j∑

m=i

ψm
ij (λ̃

lse2 ) exp(−λ̃
lse2
m εs,e2 z̄l

s
e2 )

}δ̄
lse2
ij

·c(Fs(ε
s,e2), Fs̄(ε̄

s̄,e2))

·(εs,e2)ϕ
s−1 exp(−ϕsεs,e2) (25)

と表せる．また，βs，εs，，aを既知とした時の ϕsの条

件付き事後確率密度関数 π(ϕs|βs, ϕs̄, εs, a,Ξs)は，

π(ϕs|βs, ϕs̄, εs, a,Ξs)

∝
K∏

k=1

{
c(Fs(ε

s,k), Fs̄(ε̄
s̄,k))

(ϕs)ϕ
s

Γ(ϕs)
(εs,k)ϕ

s−1 exp(−ϕsεs,k)
}

·(ϕs)α
s
0−1 exp

(
−ϕ

s

γs0

)
(26)

と表すことができる．さらに，コピュラ関数のパラメー

タ aに関しても，βs，εs，ϕsを既知としたときの aの条

件付き事後確率密度関数 π(a|βs, ϕs, εs,Ξs, ε̄s̄, ϕ̄s̄)は，

π(a|βs, ϕs, εs,Ξs, ε̄s̄, ϕ̄s̄)

∝
K∏

k=1

c(Fs(ε
s,k), Fs̄(ε̄

s̄,k)) · aα
c
0−1 exp

(
− a

γc0

)
(27)

と表すことができる．これらの条件付き確率密度関数

を用いて式 (23) の同時事後確率密度関数を算出する．

ただし，式 (24)～(27)の条件付き事後確率密度関数か

ら未知パラメータを直接サンプリングすることはでき

ないため，MH法9)を用いて事後確率密度関数からの標

本を獲得する．

ANALYSIS OF CORRELATION OF INSPECTION RESULTS BETWEEN

FROM ABOVE AND FROM BELOW

Daijiro MIZUTANI, Kengo OBAMA, Kiyoyuki KAITO and Kiyoshi KOBAYASHI

5. おわりに

本研究では，伸縮継手装置の路上点検データから混

合マルコフ劣化ハザードモデルを推計する際，路下点

検データの劣化特性をコピュラ関数を介して事前情報

として考慮する手法を提案した．本研究で提案する手

法は，伸縮継手装置の路上点検データなど，取得サン

プル数の限られたデータから劣化過程を推計する際に

有用な手法となる．

なお，講演会当日には実際の高速道路伸縮継手装置

に対する目視点検データへの適用を通じて，本研究で

提案する方法論の有用性を実証的に検証した事例を紹

介する．
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