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インフラの老朽化が顕在化している近年においては，適切な維持管理を遂行するために，点検業務の重要性
が高まっている．一方で，社会基盤施設の管理者，なかでも地方自治体にとっては，社会基盤施設の維持管理
費の逼迫や土木技術者の減少のために，点検業務が大きな負担となっている．以上の背景から，本研究では点
検業務の効率化を目的として，道路橋 RC床版に着目し，床版の点検頻度と劣化リスクの関係を，点検業務に
よって獲得されたデータを分析することにより明らかにする．道路橋路面におけるポットホールの発生状況と，
その下面のRC床版パネルの劣化状況には，相関関係があることが経験的に知られている．そこで，ポットホー
ルの発生状況と床版の劣化状況を記録した点検データを解析することにより，ポットホール発生頻度と RC床
版の劣化速度の相関関係を定量的に評価できるモデルを開発する．具体的には，ポットホールの発生過程にポ
アソン過程を適用し，RC床版の劣化過程にマルコフ過程を適用することによって，2つの劣化過程を複合モデ
ルで記述する．さらに，マルコフ連鎖モンテカルロ法に基づくモデル推定手法について詳述する．最後に，高
速道路橋 RC床版に対する実際の点検データを用いた実証分析を通じて，本研究の有用性を議論する．
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1. はじめに

社会基盤施設の維持管理を行う上で，劣化が進行し

ている部材を早期に発見し，適切な補修を行うことは，

重要な業務である．2014年 7月 1日に施行された道路

法施行規則の一部を改正する省令により，道路管理者

は，国が定める統一的な基準に従って 5年に 1度の頻

度で近接目視により点検を行い，点検結果を記録する

ことが基本とされた．一方で，近年，高度経済成長期に

集中的に建設された社会基盤施設の老朽化が顕在化し

始めている．このため，将来的には，リスクマネジメン

トを行うために，点検頻度を現在の基準以上に増加さ

せる必要が生じてくると考えられる．しかし，点検頻

度の引き上げは管理者の負担の増加に直結する．特に，

高速道路橋 RC床版のように，点検に多大な費用と高

度な技術を必要とする社会基盤施設に関しては，一律

に高頻度で点検を実施することは困難である．さらに，

将来的な高速道路橋の老朽化による維持管理費用の増

大や少子高齢化による点検員の減少によって，社会基

盤施設に対する点検業務は，管理者にとってますます

負担となることが予想される．そのような中で，維持

管理システムを構成する個々の社会基盤施設に対して，

一律の点検ルールを適用する現行の点検実施システム

よりも，過去の点検データを有用に活用し，個々のア

セットのリスクに応じた検ルールを適用するような点

検実施システムによって，システム全体が最適化する

ような維持管理システムを開発することが求められる．

以上の問題意識の下，本研究では，点検業務の効率化

を目的とした高速道路橋 RC床版の新たな点検実施シ

ステムを構築する．具体的には，RC床版の劣化リスク

をスパン単位で推定することによって，低リスクの床版

に対しては従来通りの点検頻度で点検を実施し，高リ

スクの床版に対してはより高い頻度で点検を実施する

ような点検実施システムを提案する．本研究では，RC

床版に関する過去の点検データを統計的に解析し，RC

床版の劣化リスクを推定する．RC床版の劣化は，床版

上面からの雨水の侵入により，加速することが知られ

ている．そこで，RC床版の上面に位置する舗装路面に

おいて日々実施されている日常点検に着目し，それに

よって獲得されるポットホールの発生頻度から，RC床

版のリスクを推定できるような方法論を提案する．具

体的には，ポットホールの発生と床版の劣化を同時に表

現できるような数理モデルを開発し，過去の点検デー

タを統計分析することにより定量的に明らかにし，ポッ

トホールの発生頻度からスパンのリスクを表現できる
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ような方法論を開発する．

以下，2.で本研究の基本的な考え方を述べる．3.で

は，ポットホールの発生過程および床版パネルの劣化

過程を同時に表現できるような数理モデルを定式化す

る．4.では，モデルのパラメータを点検データから推

定するためのアルゴリズムを構築する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 社会基盤施設の統計的劣化予測手法

高速道路橋の管理者は，ある一定の周期で管理する

RC床版に対して点検を実施し，部材の損傷や劣化の発

見の有無にかかわらず，点検結果を記録し，データベー

ス化している．点検によって部材の損傷や劣化が発見

されれば，補修が実施され，部材が適切な状態に保た

れることにより，事故のリスクが低減されている．点

検周期をより短くすれば，部材の損傷や劣化がより早

く発見でき，事故のリスクがより小さくなることが期

待される．一方で，点検周期の短縮は，管理者の負担

の増大に直結する．高速道路橋やその部材の劣化リス

クを定量化することは，高速道路の維持管理において

有用であるといえる．

このような背景から，高速道路に関する資産のリス

クを定量化するための研究が行われてている．中でも，

管理者が記録している点検データを統計的に分析し，社

会基盤施設のリスクを定量的に評価する研究がある．貝

戸らは，路上障害物の発生過程をポアソンガンマ発生

モデルで表現し，発生リスクを評価する手法を提案し

ている 1)．また貝戸らは，鋼橋の部材における損傷の

点検データにフォルトツリー分析を用いて，鋼橋が管理

限界や落橋相当状態に達するリスクを定量化する手法

を開発している 2),3)．平川らは高速道路のトンネル照

明設備に対する点検データに統計モデルを適用し，高

速道路トンネル照明施設の劣化の将来リスクを計算し

ている 4)．

これらの既往研究では，現象を説明する説明変数と

して，年平均交通量等の構造物の特性が採用されてい

る．一方で，本研究が対象とするRC床版の劣化は，水

の侵入によって加速することが報告されている．この

ため，個々の RC床版の水の浸透量に基いて RC床版

の劣化を予測すること，劣化リスクを評価することが

可能になると考えられる．しかし，個々の RC床版に

おける水の浸透量を記録したデータは当然存在しない．

そこで本研究では，床版上面に位置する舗装路面にお

けるポットホールの点検データに着目する．

(2) 舗装路面におけるポットホール

舗装路面を通過する自動車交通が蓄積すると，アス

ファルトが剥がれ，舗装路面上にポットホールが発生

する．このポットホールは交通事故の直接的な原因と

なり得るため，管理者による日常的な道路巡回で点検

されている．また，雨が降ると，舗装路面の下面に位置

する床版に雨水を供給する．このように，ポットホー

ルの発生と RC床版の劣化との間に相関関係が存在す

る可能性がある．そこで，本研究では，ポットホール

の発生と RC床版の劣化との相関関係を考慮した劣化

予測モデルを開発する．さらに，ポットホールの発生

頻度に基づき RC床版のリスクを定量化する手法を提

案する．その上で，リスクに応じた適切な点検を実施

するような点検実施システムを構築する．

3. モデルの定式化

(1) モデル化の前提条件

カレンダー時刻を初期時点 t = 0とする離散時間軸

t = 0, t1, t2, · · · , tn, · · · , tN を導入する．離散時間軸上
の点を，カレンダー時刻と明確に区別するために，以

下時点と呼ぶ．ただし，連続するどの 2時点間の期間

長も 1であるとする．期間 [tn, tn+1)において発生した

ポットホールの累積個数が ξn,p，時点 tnでの床版の健

全度が cn,p であったとする．

離散時点 t = 0, t1, · · · , tn, · · · において，スパン内の
各舗装区間におけるポットホールの累積発生個数が記

録され，離散時点 t = 0, u1, · · · , un, · · · において，ス
パン内の各パネルの健全度が記録されたとする．

(2) ポットホール発生過程のモデル化

路面の供用開始時点から任意の時刻までの期間のポッ

トホールの発生過程をモデル化する．ポットホールの

発生が 3つの条件：1)ポットホールの発生は互いに独

立である (独立増分)，2)ポットホールが発生する確率

はどの時点においても同じである (定常性)，3)微小時

間内にポットホールが 2個以上発生することはない (希

少性)を満たすとすると，ポットホールの発生過程がポ

アソン過程であると考えることができる．いま，あるス

パン s上に存在する任意の舗装区間 psに着目する．ス

パン sを構成する全てのパネル 1s, · · · , Qs の任意時点

tn における健全度をそれぞれ κt,1s , · · · , κt,Qs とする．

ポットホールの発生が 1)これらのスパン sの全パネル

の健全度の最大値，2)舗装区間の特性に依存すると考

え，時点 tでの単位時間あたりの平均ポットホール発生

個数 (ポットホール到着率)を，未知パラメータベクト
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ル α1,α2, · · · ,αC(= α)を導入することにより，

λps,t(xps
,κt) =

exp (xpα1) if max (κt,1s , · · · , κt,Qs) = 1

exp (xpα2) if max (κt,1s , · · · , κt,Qs) = 2
...

exp (xpαC) if max (κt,1s , · · · , κt,Qs) = K

(1)

と設定する．ここに，κt = (κt,1s , · · · , κt,Qs)，xp =

(xp,0, xp,1, xp,2, · · · , xp,A)は，舗装区間 pの特性を表現

する説明変数ベクトルを表し，A+1個の説明変数を要

素に持つ．ただし，xp,0は定数項とし，xm,0 = 1である．

αc は αc = (αc,0, αc,1, αc,2, · · · , αc,A)
′ (c = 1, · · · , C)

で構成される．記号「 ′ 」は転置操作を表す．K は健

全度の最大値を表す．

路面の供用開始時点 t0を初期時点とする離散時間軸

t0, t1, t2, · · · , tn, · · · を導入する．
ポットホールがポアソン到着すると考えると，任意

の期間 [t1, t2) (期間長：tn+1 − tn = τ)において ι個

のポットホールが発生する確率を求めるために，該当

期間を幅 ∆τ の微小期間に n等分する．ポアソン過程

の条件から，任意の微小期間にポットホールが発生す

る確率は，λ∆τ と表現できる．一方で発生しない確率

は，1− λ∆τ となる．ι個のポットホールが発生する確

率は，n個の微小期間の内，任意の ι個の微小期間にお

いてポットホールが発生し，残りの n− ι個の微小期間

においてポットホールが発生しない確率を計算するこ

とにより，

ρ(ι|xm, cn)

= Prob{I(n) = ι|}

= lim
∆τ→∞

(
n

ι

)
(λ∆τ)ι(1− λ∆τ)n−ι

= lim
∆τ→∞

n!

(n− ι)!ι!
(λ∆τ)ι(1− λ∆τ)n−ι

= lim
∆τ→∞

(λτ)ι

ι!

n(n− 1) · · · (n− ι+ 1)

nι

(
1− λτ

n

)n−ι

=
(λτ)ι

ι!
exp (−λτ) (2)

と導出できる．自明のことながら，式 (2) に関して，∑∞
ι=0 ρ(ι|xm, cn) = 1が成立する．

(3) 床版劣化過程のモデル化

床版の劣化過程を床版パネルの劣化状態を表現する

K段階の健全度 1, · · · ,Kを用いてモデル化する．ただ
し，健全度の値が大きくなるほど，劣化が進行してい

る様子を表現するとする．すなわち，健全度が小さい

値から大きい値に推移すれば，床版が劣化したことを

表現する．将来時点での健全度が，現在の健全度のみ

に依存し，過去の健全度の経歴に依存しないという条

件を満たすと考えると，健全度の推移過程はマルコフ

過程となる．いま，あるスパン sを構成する任意のパネ

ル qsに着目する．スパン s上に存在する全ての舗装区

間 1s, · · · , Psの任意時点 tnから tn+1の期間 (期間長：

τn) で観測されたポットホールの累積個数をそれぞれ

ιtn,tn+1,1s , · · · , ιtn,tn+1,Ps とする．健全度が任意の時点

tまで健全度 iの状態であり，かつ時点 tで健全度 i+1

に推移する確率 (ハザード率)を，未知パラメータベク

トル β1,β2, · · · ,βB(= β)と未知パラメータ γ を導入

することにより，

θκ,qs,t(yqs , ιt) =

exp(yβi)

· exp
{
max(ιtn,tn+1,1s/τ, · · · , ιtn,tn+1,Ps/τ) · γ

}
(3)

(κ = 1, · · · ,K)

と設定する．ここに，yp = (yq,0, yq,1, yq,2, · · · , yq,B)
は，パネル q の特性を表現する説明変数ベクトルを表

し，B+1個の説明変数を要素に持つ．ただし，yq,0は定

数項とし，yq,0 = 1である．βc = (β0, β1, β2, · · · , βB)
′

で構成される．

期間 τ の間に任意の健全度 iで変化しない確率を導

出するために，微小期間 [t, t+∆)を考える．この期間

中に健全度が iから i+ 1に推移する確率は，

θ∆t =
f(t)∆t

F (y)
(4)

となる．ここに，

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 h(t + 1) = iにおいて健全度 j が生

起する条件付き確率として

Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i] = πij (5)

と定義できる．このマルコフ推移確率は，津田等 21)が

開発したマルコフ劣化ハザードモデル (多段階指数ハ

ザードモデル)を用いて表現できる．このモデルを用い

ると，パネル pにおける健全度 iのハザード率は時間

的に定常な形で，

θi = exp(yβi) (6)

と定義される．

本研究では，このハザード率を同一スパン内の上面

舗装区間における最大のポッホール発生頻度に影響さ

れる考え，

θi = exp(yβi)

· exp {max(n1, · · · , np) · γ} (7)

と設定する．ここに，γはポットホールの発生頻度が床

版の劣化ハザード率に及ぼす影響の度合いを表現する

未知パラメータである．
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時点 tに健全度 iから，時点 t+ 1においても健全度

iが継続する確率 πii は，

πii = Prob[h(t+ 1) = i|h(t) = i]

= exp(−θi) (8)

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 に推移するマルコフ推移確率 πij は，

πij = Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i]

=

j∑
m=i

m−1∏
s=i

θs
θs − θm

j−1∏
s=m

θs
θs+1 − θm

exp(−θm) (9)

(i = 1, · · · ,K, j = i, · · · ,K)

と表現することができる．ただし，表記上のルールと

して， 
∏m−1

s=i
θs

θs−θm
= 1 if m = i∏j−1

s=m
θs

θs+1−θm
= 1 if m = j

(10)

とする．

4. パラメータ推定手法

(1) MCMC法を用いたベイズ推定

提案したモデルのパラメータを推定するために，本

研究ではベイズ推定法を援用したパラメータ推定のた

めのアルゴリズムを構築する．ベイズ推定法において

は，ベイズの定理を援用することにより，パラメータの

真の値の確率分布 (事後確率分布)を推定する．ベイズ

の定理から，パラメータの事後確率分布は，データが得

られる確率 (尤度)および情報が無いときのパラメータ

の確率分布 (事前確率分布)に比例する．よって，パラ

メータの事後確率分布を推定するためには，尤度およ

び事前確率分布を設定する必要がある．尤度の定式化

に関しては 4.(2)で，事前分布の設定に関しては 4.(3)

で詳述する．

しかし，この事後確率分布が非常に複雑になること

が多いため，それに基づいた議論や考察をすることが

難しくなるといった欠点が存在する．このような問題

を解決するために，1)事前確率分布に事後確率分布と

自然共役な関係にある確率分布を設定する，2)事後確

率分布に従う確率標本を発生させ，確率分分布を表現

するといった手法が一般的に用いられる．

(2) 尤度関数の定式化

パラメータを推定するための情報が得られる確率を

尤度関数として定式化する．本研究では，RC 床版お

よび舗装に対して記録されている点検データを用いて，

尤度関数を定式化する．いま，S 個の RC床版スパン

s = 1, 2, · · · , S に対して蓄積された点検データを対象
として，尤度関数を定式化する．個々のスパンそれぞれ

に関して，床版上面の舗装におけるポットホールの発

生個数と床版の健全度に関する点検が記録されたデー

タがあると考える．いま，任意のスパン sに着目する．

スパン上面の舗装には，Ps個の区間，スパン下面には

Qs 個のパネルが存在する．Ps 区間の舗装区間それぞ

れに区間番号 ps = 1, · · · , Psを付与し，Qs個のパネル

それぞれにパネル番号 qs = 1, · · · , Qs を付与する．生

させ，確率分分布を表現するといっ生させ，確率分分

布を表現するといっ

スパン sの上面の舗装の任意の区間 ps に着目する．

この区間のポットホールの発生を説明する構造条件や

環境条件等の複数の説明変数を x̄ps,1, · · · , x̄ps,A(= x̄ps
)

とする．この区間に対して供用開始から記録されてい

る全 Cps 回の点検を，点検が実施された時系列順に並

び替える．過去の点検から順番に点検が実施された時

点を ūps,1, · · · , ūps,Cps
(= ūps)とする．また，舗装が施

工された時点を ūps,0とする．さらに，任意の連続する

2時点間の 1)経過時間を ūps,c − ūps,c−1 = w̄ps,c (c =

1, · · · , Cps)，2)この期間中に観測されたポットホール

の個数を ῑps,c (c = 1, · · · , Cps)とする．なお，点検デー

タベースから抜き出す必要のある文字には，そのこと

を明確に示すために，符号「¯」を付している．

一方で，スパン sの下面のあるパネル qsに着目する．

このパネルの劣化を説明する構造条件や環境条件等の

複数の説明変数を ȳqs,1, · · · , ȳqs,B(= ȳqs)とする．この

パネル対して供用開始から記録されている全Dqs 回の

点検を，点検が実施された時系列順に並び替える．過

去の点検から順番に点検が実施された時点を v̄qs,d (d =

1, · · · , Dqs)とする．また，パネルが供用開始された時

点を v̄qs,0 とする．さらに，任意の連続する 2 点検間

の経過時間を v̄qs,d − v̄qs,d−1 = z̄qs,d (d = 1, · · · , Dqs)

とし，時点 v̄qs,d において観測された床版の健全度を

κ̄qs,d (d = 1, · · · , Dqs)とする．ただし，供用開始時点

の床版の状態は最も良好な状態であると考え，時点 v̄qs,0

におけるパネルの健全度 κ̄qs,0 を 1とする．

以 上 で 設 定 し た パ ラ メ ー タ 推 定 に 必

要 な ス パ ン s に 関 す る デ ー タ の セット

(ūps , ῑps , v̄qs , κ̄qs , x̄1, · · · , x̄Ps , ȳ1, · · · , ȳQs
) を Ξ̄s

とおく．

ところで，舗装の点検と床版の点検は，2.()で述べ

たように一般に同期性が存在しないため，舗装点検

時点 ūps,c での床版の健全度，床版点検時点間の期間

z̄qs,d におけるポットホールの累積発生個数はいずれ

も，パラメータの推定には必要不可欠であるが，点検

データベースから直接的に抜き出すことは不可能であ

る．この点に関する議論は 4.()で詳述するが，ここで

はひとまず時点 ūps,c での床版の健全度が κ̃qs,c，期間

[v̄qs,d−1, v̄qs,d) (d = 1, · · · , D)でのポットホールの発生

4
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個数が ι̃ps,dと推定されているものとする．なお，点検

データベースから直接的に抜き出すことは不可能であ

るが，推定が可能なデータに関しては，そのことを明

確に示すために，符号「˜」を付している．

以上のようなデータを用いて，任意の舗装区間 psの

尤度関数は，時点 ups,1, · · · , ups,Cps
において記録され

ている点検データが独立であると考え，それらの同時

確率を計算することにより，

ℓp(α|Ξ̄ps , ι̃ps)

=
C∏

c=1

ρ(x̄ps , w̄ps,c, ῑps,c, κ̃qs,c|α) (11)

と定義できる．ここに，Ξ̄ps は舗装区間 psにおいて記

録されている点検データセットを表現する．具体的に

要素を書き表すと，Ξ̄ps = (x̄ps , w̄ps,c, ῑps,c)となる．

同様に，任意のパネル qs の尤度関数は，時点

vqs,1, · · · , vqs,Dqs
において記録されている点検データ

が独立であると考え，それらの同時確率を計算するこ

とにより，

ℓq(β, γ|Ξ̄qs , κ̃qs)

=

D∏
d=1

ϱ(ȳqs , z̄qs,d, κ̄qs,d−1, κ̄qs,d, ι̃s,d−1|β, γ) (12)

と定義できる．ここに，Ξ̄qs は舗装区間 qsにおいて記

録されている点検データセットを表現する．具体的に

要素を書き表すと，Ξ̄ps = (ȳqs , z̄qs,d, κ̄qs,d−1, κ̄qs,d)と

なる．

以上から，点検データ全体の尤度関数は，全舗装区

間・全パネルにおいて記録されている点検データが独

立であると考え，それらの同時確率を計算することに

より，

L(α,β, γ|Ξ̄, ι̃, κ̃)

=
S∏

s=1

{
Ps∏

ps=1

ℓ1(α|Ξ̄ps , ι̃ps ,α)

·
Qs∏

qs=1

ℓ2(β, γ|Ξ̄qs , κ̃qs)

}
(13)

と定義できる．

(3) 事前確率分布の設定

未知パラメータα,β, γをベイズ推定するために，こ

れらの事前確率分布を設定する．貝戸ら ?)は，未知パ

ラメータの事前確率分布を，技術者が有する先験的知

識に基づいて設定することにより，データ数が少ない

場合でも，精度良くパラメータを推定できるという利

点があることを挙げている．しかし，このような主観に

基づき，事前確率分布を設定するのは，それを用いて

推定するパラメータの事後確率分布に客観性が少ない

という問題が存在する．さらに，尤度関数を決定する

ために用いるデータや事前分布の設定によっては，尤

度関数に比べて事前確率分布が圧倒的な情報量を持ち，

推定された事後確率分布が設定した事前確率分布と大

差ない場合もある．そこで，本研究では，モデルの全パ

ラメータの事前確率分布に無情報事前分布を設定する

ことにより，推定するパラメータの事後確率分布の客

観性を担保する．具体的には，すなわち確率分布の変

数変換を行っても，少なくとも尤度がある程度存在す

る範囲においては一様性を保つようにするために，部

分的な一様分布を設定する．Jeffreysはフィッシャーの

情報量の平方根に比例するように定めることで，この

ような局所一様分布が得られることを示している．

したがって，推定するパラメータの事後確率分布は，

Π(α,β, γ|Ξ̄, ι̃, κ̃) ∝ L(Ξ̄, ι̃, κ̃,α,β, γ) · const

∝ L(Ξ̄, ι̃, κ̃,α,β, γ) (14)

となり，尤度関数 (13)に比例する確率分布となる．な

お，この確率分布がパラメータα,β, γを確率変数とす

る多次元確率分布であることを明確に示すために，事

後確率分布の表記に記号「 | 」を用いた．

(4) 路面の点検と床版の点検の非同期性

ポットホールの発生個数を記録した路上点検結果と

床版の損傷度を記録した路下点検結果の間には，一般

的に同期性が存在しない．そのため，点検データから

尤度関数を定式化する際に，複合的ポアソン隠れモデ

ルにおける相関部分を先験的に決定することができな

い．これらの問題を解決するために，パラメータの事

後確率分布を推定する際には，マルコフ連鎖モンテカ

ルロ法 (以下，MCMC法と呼ぶ)を援用し，パラメー

タの事後確率分布に従うランダムサンプルを発生させ

ることにより，パラメータの推定を行う．その際には，

ランダムサンプルと同時に，相関部分を決定するため

に必要な点検が実施されなかった時点におけるポット

ホールの発生個数および床版の健全度 (以下，これらを

潜在変数と呼ぶ)を反復的に発生させる．また，事後確

率分布 (14)は複数のパラメータを変数とする多次元確

率分布である．そのため，一部のパラメータに関する

周辺確率分布を求めたり，そこから直接的に確率標本

を抽出することは困難であることが想定される．推定

する事後確率分布からの直接サンプリングが困難であ

る場合を考え，Metropolis-Hastingsアルゴリズム (以

下，MHアルゴリズムと呼ぶ)に基づき，パラメータの

事後確率分布に従うサンプルを発生させるためのマル

コフ連鎖を構築する．マルコフ連鎖には，正則条件の

下で確率標本の分布が不変分布に収束していくという

性質がある．この不変分布が求めたい事後確率分布に

5
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なるようにマルコフ連鎖を構築することにより，マル

コフ連鎖によって得られた確率標本を事後分布からの

確率標本とする．

(5) パラメータ推定アルゴリズム

本研究で提案するモデルのパラメータの事後確率分

布を推定するためのサンプルをランダム発生させるため

の具体的なアルゴリズムを以下と図–(5)の推計フロー

チャートで説明する．なお，設定したパラメータの初

期値，潜在変数の初期値がパラメータの事後確率分布

の推定に及ぼす影響を小さくするために，記録したサ

ンプリング値を事後確率分布の推定に用いる．

ステップ 1　初期設定

未知パラメータの初期値 α(0),β(0), γ(0) を設定する．

また，潜在変数についても初期値 ξ̃
(0)
を設定する．さ

らに，MCMC法のバーイン回数 n，パラメータのサン

プリング回数 (アルゴリズムの計算回数)nを設定する．

n = 1としてステップ 2に進む．

ステップ 2　未知パラメータのサンプリング

ステップ 2-1　 α(n) のサンプリング

α0
(n)をMHアルゴリズムにより，ランダムサンプリ

ングする．α0
(n−1) に対して，α0

(n) の候補点 α0
′ を酔

歩連鎖

α0
′ = α0

(n−1) + ϵ (15)

により発生させる．ここに ϵは平均が 0,分散が σ2の正

規分布に従う乱数 (正規乱数)である．

候補点 α0
′ の採択確率 ηは，

η(α0
(n−1), α0

′) =

min
[{

Π(α0
′|α1

(n−1), · · · , αA
(n−1),β(n−1),

γ(n−1), ξ̃
(n−1)

, Ξ̄) · q(α0
′, α0

(n−1))
}/

{
Π(α0

(n−1)|α1
(n−1), · · · , αA

(n−1),β(n−1),

γ(n−1), ξ̃
(n−1)

, Ξ̄) · q(α0
(n−1), α0

′)
}
, 1
]

(16)

となる．候補点を採択するか否かを決定するには，(0, 1)

上の一様乱数 ν を発生させて，

α0
(n) ={
α0

′ if ν ≤ η(α0
(n−1), α0

′)

α0
(n−1) if ν > η(α0

(n−1), α0
′)

(17)

とランダムに α0
(n)を決定する．以下，α0

(n)のサンプ

リングと同様に，順次 α1
(n), · · · , αA

(n) をランダムサ

ンプリングする．

ステップ 2-2に進む．

ステップ 2-2　 β(n) のサンプリング

⋄ 未知パラメータ β0
(n) を Π(β0

(n)|α(n), β1
(n−1),

· · · , βB
(n−1), γ(n−1), ξ̃

(n−1)
, Ξ̄)からランダムサン

プリングする．

...

⋄ 未知パラメータ βB
(n) を Π(βB

(n)|α(n), β0
(n),

· · · , βB−1
(n), γ(n−1), ξ̃

(n−1)
, Ξ̄)からランダムサン

プリングする．

ステップ 2-3に進む．

ステップ 2-3　 γ(n) のサンプリング

⋄ 未知パラメータ γ(n) を Π(γ(n)|α(n),β(n),

ξ̃
(n−1)

, Ξ̄)からランダムサンプリングする．

ステップ 3に進む．

ステップ 3　潜在変数のサンプリング

ステップ 3-1　 ξ̃
(n)
のサンプリング

⋄ 潜在変数 ξ̃
(n)
A′+1 を Prob

[
ξ = ξ̃

(n)
A′+1|α(n),β(n),

β(n), γ(n), Ξ̄A′+1

]
からランダムサンプリングする．

...

⋄ 潜在変数 ξ̃
(n)
A を Prob

[
ξ = ξ̃

(n)
A |α(n),β(n),

γ(n), Ξ̄A

]
からランダムサンプリングする．

ステップ 3-1に進む．

ステップ 3-2　 ξ̃
(n)
のサンプリング

⋄ 潜在変数 ξ̃
(n)
A′+1 を Prob

[
ξ = ξ̃

(n)
A′+1|α(n),β(n),

β(n), γ(n), Ξ̄A′+1

]
からランダムサンプリングする．

...

⋄ 潜在変数 ξ̃
(n)
A を Prob

[
ξ = ξ̃

(n)
A |α(n),β(n),

γ(n), Ξ̄A

]
からランダムサンプリングする．

ステップ 4に進む．

ステップ 4　確率標本サンプリングの終了判定

稼働検査期間 (burn-in period)に抽出された確率標

本を，事後確率分布の推定に用いるのは，確率標本に初

期値の影響が含まれているために，相応しくない．初期

値の影響が十分に排除された確率標本を用いて，事後確

率分布を推定するために，サンプリング回数 nがバーイ

ン回数 nよりも小さい場合，n = n+1とし，ステップ

2に戻る．nが nよりも大きい場合，α(n),β(n), γ(n)を

記録し，ステップ 5に進む．サンプリング回数 nがアル

ゴリズムの終了回数 nに達していない場合，n = n+1

とし，ステップ 2に戻る．nが nに達した場合，ステッ

プ 5に進む．

ステップ 5　確率標本の収束判定

Geweke 検 定 に よ り，MH ア ル ゴ リ ズ

ム で 得 ら れ た 各 パ ラ メ ー タ の 確 率 標 本

α(n+1), · · · ,α(n),β(n+1), · · · ,β(n), γ(n+1), · · · , γ(n)

の収束性を確認する．ここでは，Geweke 検定 10) を

用いて確率標本の収束性を仮説検定する．Geweke 検

定では，標本系列の前半の一部と後半の一部で確率

標本の平均値が同じであるかどうかを確認する．具

体的には，例えば，確率標本系列 α0
(n+1), · · · , α0

(n)

6
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図–1 推計フロー

の前半の一部分と後半の一部分の平均値をそれぞれ

µ̂1(α0), µ̂2(α0) とすると，不変分布である事後分布に

収束していれば，µ̂1(α0) = µ̂2(α0)であることが期待

される．そこで，帰無仮説H0 : µ̂1(α0) = µ̂2(α0)を対

立仮説 H1 : µ̂1(α0) ̸= µ̂2(α0) に対して仮説検定を行

い，帰無仮説 H0 が棄却されるならば確率標本は収束

していないという 2標本 Z 検定 ) を行う．

仮説検定を行うための標準正規分布に従う検定統計

量 (Geweke検定統計量)は，

Zα0 =
µ̂1(α0)− µ̂2(α0)√
ν̂21(α0) + ν̂22(α0)

(18)

となる．ここに，

µ̂1(α0) =

n+n1∑
n=n+1

α0
(n)

n1
(19a)

µ̂2(α0) =
n∑

r=n−n2+1

α0
(n)

n2
(19b)

ν̂21(α0) =
2πf̂1,α0(0)

n1
(19c)

ν̂22(α0) =
2πf̂2,α0(0)

n2
(19d)

である．ただし，n1, n2はそれぞれ確率標本系列の前半

部分，後半部分を決定するパラメータであり，Geweke

の推奨値に従って n1 = 0.1(n− n), n2 = 0.5(n− n)を

採用する．また，2πf̂1,α0(0), 2πf̂2,α0(0)はスペクトル

密度関数であり，その推定値は，

2πf̂l,α0(0) = lω̂0 + 2

q∑
s=1

w(s, q)lω̂s,q (20)

(l = 1, 2)

として求まる．ここに，

1ω̂0 =

n+n1∑
n=n+1

(α0
(n) − µ̂1(α0))

2

n1
(21a)

2ω̂0 =
n∑

n=n−n2+1

(α0
(n) − µ̂2(α0))

2

n2
(21b)

1ω̂ (21c)

=

n+n1∑
n=n+s+1

(α0
(n) − µ̂1(α0))(α0

(n−s) − µ̂1(α0))

n1

2ω̂ (21d)

=
n∑

n=n−n2+s+1

(α0
(n) − µ̂2(α0))(α0

(n−s) − µ̂2(α0))

n2

w(s, q) = 1− s

q + 1
(21e)

である．ただし，qは，スペクトル密度の近似度を表す

パラメータであり，Gewekeの推奨値に従って q = 20

を採用する．標準正規分布は原点に関して対象である

から，標準正規分布のパーセント点 Z(φ/2)を用いて，

|Zα0 | > Z(φ/2) となった場合，不変分布への収束性

に関する帰無仮説 H0 を，設定した有意水準において

棄却でき，|Zα0 | ≤ Z(φ/2) となった場合，帰無仮説

H0を設定した有意水準において棄却できない．ここに，

Z(φ/2)は標準正規分布においてその点より上側の確率

が 100φ%となるパーセント点である．例えば，有意水

準 5% (φ/2 = 0.025)を設定したとき，Z(φ/2) = 1.96

となる．他のパラメータの確率標本に関しても，同様
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に収束の有意性を検定する．確率標本の収束の有意性

が確認できれば，ステップ 7に進む．収束の有意性が

確認できなければ，ステップ 1に戻り，バーイン回数 n

やパラメータのサンプリング回数 nを増やしたり，パ

ラメータの初期値を変更して再度確率標本のサンプリ

ングを実施する．

ステップ 6　事後確率分布に関する統計量の算出

得られた各パラメータの事後確率分布の確率標本を

用いて，事後確率分布に関する統計量を算出する．例

えば，未知パラメータ α0の場合，事後確率分布の期待

値を算出するには，

E[α0] =

n∑
n=n+1

α0
(n)

n− n
(22)

と計算する．さらに，100(1− 2κ)%ベイズ信用区間を

算出するには，確率標本 α0
(n+1), · · · , α0

(n)を小さい順

に並べ替えた順序統計量 α0
{1}, · · · , α0

{n−n}を用いて，

α0
{⌈(n−n)κ⌉} ≤ (23)

alpha0 ≤ α0
{⌊(n−n)(1−κ)⌋} (24)

と定義できる．ここに，記号 ”⌈ ⌉” は天井関数を表
し，⌈(n − n)κ⌉は (n − n)κ以上の最小の整数を示す．

また，記号 ”⌊ ⌋” は床関数を表し，⌊(n − n)(1 − κ)⌋
は (n − n)(1 − κ) 以下の最大の整数を示す．例えば，

n = 3, 000かつ n = 13, 000であるとき，90%ベイズ信

用区間 (κ = 0.05)は，[α0
{500}, α0

{9500}]となる．他の

パラメータに関しても，得られた確率標本から同様に

事後確率分布の期待値，ベイズ信用区間を計算して，未

知パラメータの推定は終了となる．

5. おわりに

本研究では，ポットホールの発生とRC床版の劣化と

の相関関係を考慮した劣化予測モデルを開発した．さ

らに，ポットホールの発生頻度に応じて，RC床版の劣

化リスクを定量化する手法を提案し，RC床版の劣化リ

スクに応じて適切な点検頻度で点検を実施するような

点検実施システムを構築した．なお，本研究で開発し

た手法を高速道路会社が管理する構造物の点検データ

に適用した実証分析事例は，講演会当日に発表する予

定である．

一方で，本研究に残された課題がいくつか存在する．

まず第 1に，今回得られたポットホールの発生と床版

の劣化に関する知見は，対象区間内のデータを分析し

て得られたものである．そのため，他の区間に対して

は，必ずしも同じ知見が適用できるとは限らない．あ

る区間に対して知見を得るためには，点検データさえ

あれば可能であるが，供用が開始されて間もない区間

のような点検データがまだ存在していない区間も存在

する．このような区間の点検の効率化のためには，他

の区間において獲得された点検データに対しても分析

を行い，普遍的な知見を獲得する必要がある．

第 2に，費用の観点からも点検間隔に関して検討を

行うことが必要となる．本研究では，点検費用の情報

は考慮していない．しかし，点検間隔ごとに一律の点

検方法が採用されるわけではない．例えば，通常の点

検間隔の点検業務が点検員による目視点検である一方，

点検間隔が極めて短い場合，モニタリング機器を設置

し，常時構造物を監視する点検システムを構築する必

要もあることが考えられる．このように，点検間隔に

よっては，その費用が異なる可能性が考えられる．し

たがって，費用を勘案した最適点検間隔を推定する方

法論の構築が必要である．
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