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RC床版の維持管理は，一つの部材を複数の単位に区切り，点検や補修の意思決定を行うことがある．しかし
ながら，全ての劣化事象が単位ごとに独立して進展するとは考えにくく，各単位が有機的に連動し，劣化事象
が進展する場合もあると考えられる．そこで，本研究では，空間的な影響を考慮した劣化過程モデルを提案す
る．具体的には，空間的異質性と，空間的連鎖性に着目する．空間的異質性は，不可観測な劣化速度の異質性
の空間的分布を表し，空間的連鎖性は，隣接する単位から受ける影響を考える．これにより，RC床版の劣化予
測精度の向上が図られるため，劣化に起因したリスクの過小評価，過大評価を防ぐことができる．その上，ラ
イフサイクル費用の高精度な算出が可能となり，より合理的な意思決定に資する情報を導出できると考えられ
る．最後に，高速道路の RC床版の点検データを用いた実証分析を通じて，本研究で提案する手法の有用性に
ついて考察する．
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1. はじめに

高速道路ネットワークの途絶を未然に防ぐために，適

切な時期に適切な工法により高速道路施設（以下，施

設）を維持管理していくことは，国民の生産活動，コ

ミュニケーション活動を高水準に保つために重要とな

る．施設は多様な部材で構成される．施設の公共性を考

えた場合，それら個々の部材に対して合理的判断に基

づく適切な維持管理を行うことが求められている．さ

らに，近年，高度経済成長期に建設された多数の施設

の劣化が顕在化してきており，施設を限られた予算で

維持管理することの重要性は増加している．

ここでは，施設の部材のうち，RC床版に着目する．

RC床版の劣化は利用者のリスク事象を引き起こす要因

となるために，施設の管理者は RC床版の劣化状態を

定期点検により観測し，その結果に基づき適切な維持

管理を実施することに努めている．本研究では，観測

された点検データを用いて RC床版の劣化過程を詳細

に記述し，RC床版の維持管理における管理者の意思決

定を支援するための方法論を開発する．その際，RC床

版の個々のパネルの空間的位置情報を考慮した劣化過

程モデルを提案し，観測された点検データを用いて提

案したモデルを推定する．

本研究では，空間的異質性と空間的連鎖性に着目し，

それら双方を考慮した空間的劣化過程モデルを提案す

る．空間的異質性は同一スパン内のパネル間における

不可観測な劣化速度の異質性の空間的分布を表す．空

間的連鎖性は，スパン内のあるパネルに着目し，当該

パネルに隣接するパネルの劣化が進展した場合に着目

しているパネルの劣化速度が増加するような性質を表

す．このように，隣接するパネルから受ける影響や劣

化速度の空間的異質性分布を明示的に考慮した劣化過

程モデルを用いることにより，RC床版のパネルの劣化

予測精度の向上を図る．これにより，劣化予測結果に

基づく補修，更新などの意思決定において，劣化に起

因したリスクの過小評価，過大評価を防ぎ，ライフサ

イクル費用の高精度な算出が可能となり，より合理的

な意思決定に資する情報を導出できると考える．

以下，2.で本研究の基本的な立場を，高速道路橋RC

床版のマネジメント，本研究で分析対象とする劣化事

象とその空間的性質，関連する既往研究のそれぞれの

観点から明確化する．3.でマルコフ劣化ハザードモデ

ルのハザード率に空間的異質性項と空間的連鎖項を内

1

第 57 回土木計画学研究発表会・講演集20-04



包した空間的劣化過程モデルを定式化し，4.でマルコ

フ連鎖モンテカルロ法（以下，MCMC法）に基づくモ

デルのベイズ推定手法を説明する．5.で実在の高速道

路橋 RC床版で観測された点検データを用いて，本研

究で提案する方法論の有用性を実証的に分析する．

2. 本研究の基本的な立場

(1) 高速道路橋RC床版のマネジメント

高速道路橋の RC床版の劣化は，剥離・剥落，押し

抜きせん断など利用者にとってのリスク事象を引き起

こす要因となる．さらに，合成桁においては，RC床版

内部の鉄筋の腐食により橋梁自体の設計耐力が満足さ

れなくなる可能性がある．道路管理者は RC床版に対

して定期的に点検を実施し，RC床版の劣化状態をひび

割れ，遊離石灰，剥離・剥落の有無，漏水などに着目し

て観測，記録し，点検結果に基づいて補修，更新など

の意思決定を行っている．

ここで，本研究で対象とする高速道路橋 RC床版の

構成を図–1で説明する．同図の青色網掛け部分を本研

究ではスパンと呼び，スパンは隣接する橋脚間の上下

線単位を構成単位とし，1 つのスパンは複数のパネル

（赤色網掛け部分）で構成される．このような RC床版

に対して，点検を通して個々のパネルの健全度が点検

日ととも記録される．点検では個々のパネルの健全度

に基づいて判定されたスパン単位での損傷度 1)も同時

に記録されているが，本研究では，RC床版の劣化過程

をより詳細に記述するために，既往研究 2)の考え方に

従い，パネル単位での点検データを用いて劣化予測を

行う．

観測された点検データ，それを用いた劣化予測結果に

基づいて，高速道路橋 RC床版の維持管理戦略を策定

することができる．本研究の実証分析で対象とする西

日本高速道路株式会社（以下，NEXCO西日本）では，

床版に対して，ライフサイクル費用の最小化，予防保

全および性能強化の観点から，講ずる対策として，大

規模更新（床版架替え），大規模修繕（高性能床版防水

や表面被覆），通常修繕（部分補修，コンクリート剥離

対策）を実施している．本研究では，これらの評価に

おいて，隣接するパネル間の劣化過程（劣化速度など）

の相関関係，劣化したパネルが隣接するパネルの劣化

過程へ与える影響，の双方を考慮するための空間的劣

化過程モデルを提案する．

(2) 空間的劣化過程

本研究では，空間的に影響を受ける RC床版パネル

の劣化過程を，空間的異質性と空間的連鎖性に識別し

て表現する．その上で，空間的異質性，空間的連鎖性

をそれぞれ表現するパラメータを推定し，パラメータ

の有意性を事後的に検証し，空間的異質性，空間的連

鎖性の有無を判断する．以下でそれら 2種類の性質を

説明する．

a) 空間的異質性

本研究では，空間的異質性を，初期不良などに起因

した劣化速度の異質性のばらつきの空間的広がり，と

定義する．なお，空間統計学の分野では，モデルの誤差

項の分散の空間的不均一性が空間的異質性と呼ばれる

場合も多い 3)が，ここでは，劣化速度の異質性の空間

的ばらつきを空間的異質性と呼ぶ．RC床版のパネルは

主にセメントと骨材と水によって構成されており，こ

れらの材料の構成割合を均等に打設することは困難で

あるために，個々のパネルの劣化速度に影響を与える

材料の構成割合が空間的に偏りを持っている可能性が

否定できない．このとき，隣接するパネルの材料の構

成割合には類似性があると考えられ，劣化速度の異質

性が空間的に分布している可能性がある．その上，場

所打ちコンクリートでは，ほとんどの工程が現地作業

となるため，気象条件などの不確実要素の影響も受け

やすくなる．

また，床版の構造条件が異質性分布の形状に影響を

与える場合も考えられる．例えば，昭和 39年の鋼道路

橋設計示方書で設計された床版では，床版厚の不足の

他に，配力鉄筋量を主鉄筋量の 25%とするよう規定さ

れており，配力鉄筋量の不足によるせん断耐荷力不足

が指摘されている．配力鉄筋量が少ない床版では，輪

荷重による交番せん断力に抵抗する配力鉄筋断面のせ

ん断剛性が低く，主鉄筋方向の貫通ひび割れが発生し

やすくなるため，橋軸方向の劣化速度の異質性に相関

が表れる可能性があると考えられる．

b) 空間的連鎖性

本研究では，空間的連鎖性を，隣接するパネルの劣

化進展に起因した劣化速度の変動，と定義する．塩害を

受けやすい RC床版では，ひび割れなどから侵入する

水の影響で塩化物イオンが鉄筋の不動態被膜を破壊し

て鉄筋腐食が起こり，腐食部の膨張によりコンクリー

トの劣化が進行する．この劣化機構を考慮すると，あ

るパネルにおけるひび割れの発生が隣接するパネルの

鉄筋腐食を誘発する可能性は否定できない．また，床

版上面からの雨水の浸透によりコンクリート中の石灰

成分が析出され遊離石灰が顕在化したのちに，その面

積が時間の経過とともに拡大していくような劣化事象

が複数のパネルを跨いで発生する可能性もある．RC床

版に関して，これらの劣化事象が顕著に発生している

場合には，空間的連鎖性を明示的に考慮したモデルに

より劣化過程をモデル化する必要がある．また，鋼板・

コンクリート合成床版では，床版内部に水が侵入する
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図–1 RC床版の構成

と床版内部が常時滞水状態となり，内部のコンクリー

トの劣化が促進されるだけでなく，内部鋼材の腐食進

行も懸念されるため，上記の塩害の劣化機構と同様に，

劣化速度の空間的連鎖性が存在すると考えられる．

(3) 既往研究の概要

社会基盤施設のアセットマネジメントにおいて，点

検データを活用した統計的劣化予測モデルが 2000年代

より盛んに開発されている．津田等により開発された

マルコフ劣化ハザードモデル 4) により，多段階で設定

された離散的健全度のデータを活用したマルコフ推移

確率の非集計的な推定が可能となり，推定精度が飛躍

的に向上した．また，マルコフ劣化ハザードモデルは汎

用性が高く，マルコフ劣化ハザードモデルに基づく劣

化予測モデルが数多く開発されている 5)−13)．しかし

ながらこれらの劣化予測モデルではある単一の劣化事

象に着目した際には個々の施設の劣化速度あるいはそ

の異質性は独立である（水谷等 12)は異なる劣化事象に

おける個々の施設の劣化速度の異質性の相関構造をモ

デル化しているが単一の劣化事象における隣接する施

設間の劣化速度の相関構造はモデル化していない．ま

た，小林等 7)，Nam等 8)，小林等 11) は，異なる施設

の異なる劣化事象に対して，ある施設の劣化が進展す

ると他の施設の異なる劣化事象の劣化速度が連鎖的に

増加する様子をモデル化しているが単一の劣化事象に

おける隣接する施設間の劣化速度の連鎖性はモデル化

していない．）と仮定されており，本研究で着目する空

間的異質性や空間的連鎖性を評価することはできない．

本研究における空間的異質性に相当する空間的自己相

関モデルは，土木計画学の分野でも社会資本整備の便益

評価などで研究が蓄積されている 14)−16)．また，施設

の劣化評価に限っても，奥村等 17)は鋼板腐食形状には

空間的自己相関を持つ可能性を示唆しており，Lethanh

et al.18)は道路舗装の劣化指標の空間的自己相関関係を

定量化している．しかしながらこれらの研究は，劣化

過程をモデル化することなく静学的なモデルを用いて

劣化状態の空間的自己相関を評価している．一方，劣

化過程のモデル化を含めた動学的なモデルにおいて空

間的自己相関モデルを用いた研究として，早矢仕等 19)

の研究があげられる．当該研究でのモデルにおける劣

化速度（ハザード率）の自己相関構造は，本研究にお

いて用いる空間的異質性項と同一の構造を有している．

当該研究との相違点としては，本研究では，多段階の

離散的な健全度で劣化状態が評価される状況に対して，

健全度ごとに異なる空間的異質性を考慮している点が

あげられる．当然のことながら，早矢仕等 19)のモデル

を離散的な多段階の健全度で劣化状態が評価されてい

る場合に直接的に適用しようとすると，多段階の健全

度を 2値状態に変換する必要があり，それに起因したハ

ザード率自体の推定バイアス，ハザード率の推定バイ

アスに起因した空間的自己相関構造の推定バイアスが

モデル推定結果に残存する可能性がある．また，早矢仕

等 19)の研究で，空間的連鎖性と呼ばれているのは，本

研究における空間的異質性であり，当該研究のモデルで

は隣接パネルの劣化に起因した劣化速度の増加（本研

究における空間的連鎖性）を考慮することはできない．

本研究では，空間的異質性と空間的連鎖性の 2種類を考

慮し，劣化過程において空間的に相互に及ぼす影響を

網羅的に捉えて劣化予測を行うための空間的劣化過程

モデルを提案する．本研究における空間的連鎖性につ

いては，隣接するパネルの健全度に応じてハザード率

を定義するため，隠れマルコフモデルと類似のモデル

構造により表現する．近年のベイズ統計学の発展によ

り，隠れマルコフモデルのように複数のレジームを持つ

ようなモデルもマルコフ連鎖モンテカルロ（MCMC）

法により推定が可能となり，統計的に正則でないモデ

ルに関してもWidely Applicable Information Criteria

（WAIC）20) を用いたモデル比較が可能となっている．

この点に関しては，4.(1)で説明を加える．
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3. 空間的劣化過程モデル

(1) モデル化の前提条件

パネルの劣化過程をマルコフ過程モデルを用いて表

現する．いま，2 つの時刻間における健全度の推移を

マルコフ推移確率で表現する．時刻 τAにおける健全度

を状態変数 h(τA)を用いて表す．時刻 τAにおける健全

度が i (i = 1, · · · , I)であれば h(τA) = iと表せる．な

お，健全度の値が大きいほど劣化が進展しているとす

る．マルコフ推移確率は，時刻 τAで観測された健全度

h(τA) = iを与件とし，将来時点 τB = τA + c (c > 0)

において健全度 h(τB) = j (j = i, · · · , I)が生起する条
件付確率として定義される．すなわち，

Prob[h(τB) = j|h(τA) = i] = πi,j(c) (1)

と表せる．このような推移確率を健全度ペア (i, j)に対

して求めれば，マルコフ推移確率行列

Π(c) =


π1,1(c) · · · π1,I(c)

...
. . .

...

0 · · · πI,I(c)

 (2)

を定義できる．マルコフ推移確率 (1)は所与の 2時点

τA，τB の間において生じる健全度間の推移確率を示し

たものである．当然のことながら，対象とする点検間

隔 c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，πi,j(c) = 0 (i > j)が成立

する．また，推移確率の定義より
∑I

j=i πi,j(c) = 1が

成立する．すなわち，マルコフ推移確率に関して

πi,j(c) ≥ 0 (i, j = 1, · · · , I)
πi,j(c) = 0 (i > j のとき)∑I

j=i πi,j(c) = 1

 (3)

が成立する．状態 Iは，補修のない限りマルコフ過程に

おける吸収状態であり，πI,I(c) = 1が成立する．なお，

マルコフ推移確率は過去の劣化履歴とは独立して定義

される．マルコフ過程モデルにおいて，点検時刻 τAか

ら点検時刻 τB の間に推移するマルコフ推移確率は時刻

τA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．

(2) マルコフ推移確率の導出

マルコフ推移確率を複数の指数ハザードモデルによ

り表現する．同モデルの詳細は参考文献 4)に詳しいが，

読者の便宜を図るためモデルの概要を説明しておく．い

ま，健全度 i (i = 1, · · · , I − 1)の寿命を確率変数 ζiで

表す．健全度 iの寿命が，確率密度関数 fi(ζi)，分布関

数 Fi(ζi)に従うと仮定する．ここで，健全度が iに変

化した時刻 τi (i = 1, · · · , I − 1)を起点とする時間軸を

考える．健全度 iの時間軸上で，時刻 τi からの経過時

間を yi と表記する．時刻 τi では yi = 0となる．ここ

で，時刻 τiに健全度が iとなり，そこから時間 yiが経

過した時刻において健全度が i+1に変化する確率密度

をハザード関数 21),22)λi(yi)を用いて表現する．ハザー

ド関数は，健全度が iとなった時刻から，時間 yi が過

ぎる間，健全度が iのまま継続する生存確率 F̃i(yi)を

用いて，

λi(yi)∆yi =
fi(yi)∆yi

F̃i(yi)
(4)

と表せる．すなわち，ハザード関数 λi(yi)は，初期時

刻 τi (yi = 0)から時間 yiが経過するまで健全度 iの状

態が継続したという条件の下で，期間 [yi, yi +∆yi)中

に健全度 i + 1に進展する条件付確率である．ここで，

ハザード関数を指数ハザード関数に特定化し，

λi(yi) = λi (λi > 0) (5)

とする．指数ハザード関数を用いれば，健全度 iの寿命

が yi 以上となる確率 F̃i(yi)は，

F̃i(yi) = exp(−λiyi) (6)

と表現できる．ここで，τi を起点とする時間軸上の任

意の点 ξ，すなわち，カレンダー時刻 τA = τi + ξにお

ける点検の結果，健全度が iと判断されたとする．その

後，時刻 τA から追加的に期間 c(≥ 0)以上にわたって

健全度 iが継続する条件付き確率 F̃i(ξ + c|ζi ≥ ξ)は，

F̃i(ξ + c|ζi ≥ ξ) = Prob{ζi ≥ ξ + c|ζi ≥ ξ}

=
exp{−λi(ξ + c)}

exp(−λiξ)

= exp(−λic) (7)

と ξとは独立に表される．すなわち，点検時刻 τAにお

いて健全度が iと判定され，次の点検時刻 τB = τA + c

においても健全度が iと判定される確率は，マルコフ

推移確率として，

πi,i(c) = Prob[h(τB) = i|h(τA) = i] = exp(−λic) (8)

と表すことができる．さらに，ハザード関数について

λi ̸= λj (i ̸= j)と仮定し，微小期間 [τA, τA+∆τ)で健全

度が iから i+1以外に推移することはないと仮定すると，

指数ハザード関数を用いて，点検時刻 τAと τB = τA+c

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 πi,j(c) (i = 1, · · · , I − 2; j = i+ 1, · · · , I − 1)は，

πi,j(c) = Prob[h(τB) = j|h(τA) = i]

=

j∑
m=i

m−1∏
s=i

λs

λs − λm

j−1∏
s=m

λs

λs+1 − λm
exp(−λmc)

(9)

と表すことができる 4)．ただし，表記上の規則として，
m−1∏
s=i

λs

λs − λm
= 1 (m = iのとき）

j−1∏
s=m

λs

λs+1 − λm
= 1 (m = j のとき）

4
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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(−λmc)

=

m−1∏
s=i

λs

λs − λm

j−1∏
s=m

λs

λs+1 − λm
exp(−λmc)

と簡略化する．また，πi,I(c)に関しては，マルコフ推

移確率の条件より次式で表すことができる．

πi,I(c) = 1−
I−1∑
j=i

πi,j(c) (i = 1, · · · , I − 1) (10)

このように健全度ごとに設定された指数ハザードモデ

ルを用いたマルコフ推移確率推定モデルをマルコフ劣

化ハザードモデルと呼ぶ 23)．これらのマルコフ推移確

率行列は時間的整合性条件 4)

Π(nc) = {Π(c)}n (11)

を満足する．ただし，nは整数である．

マルコフ劣化ハザードモデルを用いることにより，ア

セットマネジメントのためのリスク管理指標を導出で

きる．当該健全度にはじめて到達した時点から，劣化

が進展して次の健全度に進むまでの期待期間長（以下，

期待寿命と呼ぶ）は，生存関数 F̃i(yi)を用いて

RMDi =

∫ ∞

0

F̃i(yi)dyi (12)

と表される 21)．ここで，指数ハザード関数を用いた生

存関数 F̃i(yi)が式 (6)で表されることに留意すれば，期

待寿命は次式で表される．

RMDi =

∫ ∞

0

exp(−λiyi)dyi =
1

λi
(13)

式 (13)を用いることにより，初期時点からの経過時間

と社会基盤施設の平均的な健全度との対応関係を求め

ることができる．

(3) 空間的劣化過程モデル

離散的時間軸 tz+1 = tz + a (z = 0, 1, 2, · · · )を定義
し，tzを時点と呼びカレンダー時刻と区別する．tz = 0

であり aは単位期間長である．あるスパンに着目する．

当該スパンは，橋軸方向に P 個のパネル，橋軸直角方

向にQ個のパネルで構成されている．個々のパネルに

位置 ID(p, q) (p = 1, · · · , P ; q = 1, · · · , Q)を付与する．

パネル (p, q)の健全度 i (i = 1, · · · , I − 1)の時点 tz に

おけるハザード率を，

λi,p,q,z

= exp(βix
′
p,q + ui,p,q,z)

+ρ1 {(λi,p−1,q,z − λi,p,q,z)

+(λi,p+1,q,z − λi,p,q,z)}

+ρ2 {(λi,p,q−1,z − λi,p,q,z)

+(λi,p,q+1,z − λi,p,q,z)} (14)

と定義する．期間 [tz, tz+1) の劣化過程の推移は期首

tz のハザード率を用いて表されるとし，ハザード率

λi,p,q,z は期間 [tz, tz+1) で一定と仮定する．xp,q =

(xp,q,1, · · · , xp,q,M ) は特性変数ベクトルであり，健全

度，時間に関して不変とする．βi = (βi,1, · · · , βi,M )は

パラメータベクトルであり，βi,1 は定数項を表すとし，

xp,q,1 = 1とする．記号「′」は転置操作を表す．ui,p,q,z

はパネル (p, q)に隣接する健全度の影響を表す空間的連

鎖項であり，

ui,p,q,z

=

I−1∑
j=i+1

εp−1,q,j,zαj + εp+1,q,j,zαj

+ρc(εp,q−1,j,zαj + εp,q+1,j,zαj) (15)

εp+1,q,j,z =

{
1 (ip,q,z = j)

0 (otherwise)
(16)

と定義する．なお，ip,q,z は，時点 tz におけるパネル

(p, q) の健全度であり，ε0,q,j,z = 0，εP+1,q,j,z = 0，

εp,0,j,z = 0，εp,Q+1,j,z = 0 である．αi は健全度 i の

パネルが隣接するパネルのハザード率に与える影響を

表す空間的連鎖パラメータである．α1は定義されない．

ρc は空間的連鎖性の異方性を表すパラメータである．

式 (15)に示すように，本研究では，着目するパネル

に隣接するパネルのうち，着目するパネルより健全度

が大きいパネルのみが影響を与えると仮定する．また，

式 (14)のはハザード率の異質性の空間的分布を表す空

間的異質性項である．ρ1 は健全度 iのハザード率の橋

軸方向の空間的異質性の自己相関係数を，ρ2 は橋軸直

角方向の空間的異質性分布の自己相関係数をそれぞれ

表すパラメータである．ここでは，混合マルコフ劣化

ハザードモデル 6)の考え方を踏襲し，全ての健全度に

対して同一かつ定常的な異質性がハザード率に比例的

に影響を与えるとし，空間的異質性の自己相関係数を

全ての健全度で共通と仮定する．なお，

λi,p,q,z = 0 (17)

(p = 0 ∪ p = P + 1 ∪ q = 0 ∪ q = Q+ 1)

と仮定する．ここで，橋軸方向，橋軸直角方向それぞ

れの PQ× PQの空間重み付け行列をW 1，W 2とし，

それらの a× b要素を，

w1,a,b

=


1 (a = b± 1)

1 (a = b ∩ a = (v − 1)Q+ 1 ∩ 1 ≤ v ≤ P )

1 (a = b ∩ a = vQ ∩ 1 ≤ v ≤ P )

0 (Otherwise)

(18)

5
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w2,a,b =


1 (a = b±Q)

1 (a = b ∩ a ≤ Q)

1 (a = b ∩ (P − 1)Q ≤ a ≤ PQ)

0 (Otherwise)

(19)

とし，ハザード率ベクトルを λi,z = (λi,1,1,z, · · · ,
λi,1,Q,z, λi,2,1,z, · · · , λi,P,Q,z)

′ として，(q − 1)P +q番

目の要素を ηi,p,q,z = exp(βix
′
p,q + ui,p,q,z)とするベク

トルηi,z = (ηi,1,1,z, · · · , ηi,P,Q,z)
′を用いて，式 (14)は，

λi,z

= ηi,z + ρ1 (W 1λi,z − 2λi,z)

+ρ2 (W 2λi,z − 2λi,z) (20)

と表現することができる．式変形により，

λi,z

= {(1 + 2ρ1 + 2ρ2)IPQ − ρ1W 1 − ρW 2}′ ηi,z

(21)

が得られる．Iaは a×aの単位行列である．ただし，式

(21)により定義されるハザード率は，λi,p,q,z > 0を満

足するとする．

ここで，時点 tz と tz+1 間のスパン内の全てのパ

ネルの健全度の集合 iz = (i1,1,z, · · · , i1,Q,z, i2,1,z,

· · · , iP,Q,z)，iz+1 = (i1,1,z+1, · · · , i1,Q,z+1, i2,1,z+1,

· · · , iP,Q,z+1) の推移をと表すことを考える．λz を

式 (21) のハザード率ベクトルを用いて定義されるハ

ザード率集合とし，λz = (λ1,z · · · ,λI−1,z) とする．

(q − 1)P + q 番目の要素を式 (8)，(9)，(10) により

定式化されるマルコフ推移確率 πip,q,z,ip,q,z+1(c) とす

るベクトル π(c, iz, iz+1,λz) を定義する．マルコフ

推移確率 πip,q,z,ip,q,z+1(c) は，ハザード率集合の要素

λip,q,z,p,q,z, · · · , λip,q,z+1,p,q,z のみを用いて算出できる

が，λip,q,z,p,q,z, · · · , λip,q,z+1,p,q,z はハザード率集合の

他の要素と相関構造を持つ．このことを明示するため

に π(c, iz, iz+1,λz)と表している．iz を所与としたと

きの iz+1 の生起確率は，π(c, iz, iz+1,λz)の要素の総

和となる．

4. ベイズ推定

(1) ベイズ推定の考え方

本研究では，MCMC法を用いたベイズ推定により空

間的劣化過程モデルのパラメータの事後分布からの標

本を得る．得られた標本を用いて事後分布の統計量が

算出できる．さらに，得られた標本を用いて，パラメー

タの信用域を正規性を仮定することなく評価できる．さ

らに，MCMC法による標本を用いて，汎化誤差の漸近

不偏推定量であるWAIC20)が算出でき，WAICが最小

となるようにモデル選択を行うことにより，i）モデル

が統計的に正則でない場合，ii）サンプルサイズが十分

でない場合にも，モデル推計精度やモデル選択結果を議

論することができる 20)．特に，本研究で提案する空間

的劣化過程モデルは，空間的連鎖性を表現するためのモ

デルが隠れマルコフモデルと同様のモデル構造を持ち，

統計的に正則でない．そのため，本研究では，MCMC

法によりモデルパラメータを推定し，MCMC法の標本

を用いたWAICによりモデルの優位性を議論する．

ここで，未知パラメータベクトルを θ = (β,ρ,α, ρc)

と整理する．β = (β1, · · · ,βI−1)，ρ = (ρ1, ρ2)，α =

(α2, · · · , αI)である．θが確率変数で，その事前確率密

度関数を π(θ)とする．観測データ Ξ̄が既知であると

き，未知パラメータベクトル θの同時事後確率密度関

数π(θ|Ξ̄)は尤度関数L(θ|Ξ̄)と事前確率密度関数π(θ)

を用いて，ベイズの定理より，

π(θ|Ξ̄) ∝ L(θ|Ξ̄)π(θ) (22)

と表現される．

(2) 尤度関数

スパン kに着目する．スパン kの全てのパネルが同一

の経過年数を持ち，それらのパネルに対してはスパン単

位で同時に全てのパネルへの点検が実施されている状況

を想定する．スパン kの点検時点を表すために，サンプ

ル時間軸 t̄v,k = t̄v−1,k+ac̄v,k (v = 2, · · · , Vk)を定義す

る．なお，̄t1,k = 0とする．さらに，Vkはスパンkの点検

回数であり，それぞれの点検間隔が単位期間長 aと整数

c̄v,kを用いてac̄v,kと表せるとする．記号「¯」は観測値を

表す．スパン kにおける可観測情報を Ξ̄k = (x̄k, īk, c̄k)

と整理する．ここに，x̄k = (x̄k,1,1, · · · , x̄k,Pk,Qk
)，̄ik =

(īk,1,1, · · · , īk,Pk,Qk
)，īk,p,q = (̄ik,p,q,1, · · · , īk,p,q,Vk

)，

c̄k = (c̄2,k, · · · , c̄Vk,k) である．空間的劣化過程モデ

ルでは，マルコフ推移確率はハザード関数を通じて

相関性を持つ．そのため，尤度関数を定式化する際に

は，スパン kの時点 t̄v,k での全てのパネルでの健全度

īk,v = (̄ik,1,1,v, · · · , īk,Pk,Qk,v)の同時生起確率密度を定

式化する必要がある．パラメータ θを所与として，時点

t̄v−1,k に健全度 īk,v−1 が観測されたときに時点 t̄v,k に

健全度 īk,v が観測される確率 ℓ(īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ)は，

再帰的に，

ℓ(īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ)

=

PkQk∏
f=1

mf (īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ) (23)

6
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m(īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ)

=
∑

dk,v,1∈Dk,v,1

π(a,dk,v,1 |̄ik,v−1,θ)

·h(a, k, v, 2,dk,v,1|θ) (24)

h(a, k, v, z,dk,v,z−1|θ)

=
∑

dk,v,z∈Dk,v,z

π(a,dk,v,z|d̄k,v,z−1,θ)

·h(a, k, v, z + 1,dk,v,z|θ)

(2 ≤ z ≤ c̄v,k − 1) (25)

h(a, k, v, c̄v,k,dk,v,c̄v,k−1|θ)

=
∑

d∈Dk,v,c̄v,k

π(a,d|̄ik,v,c̄v,k−1,θ) (26)

と定義できる．mf (īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ) は m(īk,v,

c̄v,k |̄ik,v−1, θ)の f (f = 1, · · · , PkQk)番目の要素であ

る．ここに，

Dk,v,z

= Dk,v,z,1,1 × · · · ×Dk,v,z,1,Qk
×Dk,v,z,2,1 ×

· · · ×Dk,v,z,Pk,Qk

(1 ≤ z ≤ c̄v,k) (27)

であり，

Dk,v,1,p,q = {̄ik,p,q,v−1, īk,p,q,v−1 + 1, · · · , īk,p,q,v}(28)

Dk,v,z,p,q = {dk,v,z−1,p,q, dk,v,z−1,p,q + 1, · · · , īk,p,q,v}

(2 ≤ z ≤ c̄v,k) (29)

である．dk,v,z−1,p,qはdk,v,z−1の (q−1)Pk+q番目の要

素であり，記号「×」は集合のデカルト積を表す．なお，
式 (23)から (29)では表記の簡略化のため x̄kを省略して

いる．また，式 ((3))のπ(c, i1, i2,λk,z)をπ(c, i2|i1,θ)
と書き換えている．このとき，全てのスパン k におい

て時点 t̄1,k での健全度の生起確率を 1 と仮定すると，

Ξ̄ = (Ξ̄1, · · · , Ξ̄K)の同時生起確率は尤度関数として，

L(θ|Ξ̄) =

K∏
k=1

Vk∏
v=2

ℓ(īk,v, c̄v,k |̄ik,v−1,θ) (30)

と表すことができる．

(3) 完備化尤度関数

式 (30)で表される尤度関数は，極めて多くの項を含

んでおり，算出の際の計算量が膨大となる．その問題

点を解消するために，ここでは，尤度関数の完備化操

作 24) を行い，MCMC法によるモデル推定を行う．

時点 t̄v−1,k に健全度 īk,v−1 が観測されたときの時

点 t̄v,k での健全度 īk,v への推移過程で，時点 t̄v−1,k +

az (z = 1, · · · , c̄v,k − 1) におけるパネル (p, q) の

健全度 dk,v,z,p,q を確率変数である潜在変数として取

り扱い，潜在変数ベクトルを d̃k,v = (d̃k,v,1,1,1, · · · ,
d̃k,v,1,1,Qk

, d̃k,v,1,2,1, · · · , d̃k,v,1,Pk,Qk
, d̃k,v,2,1,1, , · · · ,

d̃k,v,c̄v,k−1,Pk,Qk
)と定義する．記号「˜」は潜在変数を

表す．潜在変数に関して，

īk,p,q,v−1 ≤ d̃k,v,1,p,q ≤ d̃k,v,2,p,q ≤ · · ·

≤ d̃k,v,c̄v,k−1,p,q ≤ īk,p,q,v (31)

が全てのパネル (p, q)において成立する．パラメータ θ

を所与として，時点 t̄v−1,k に健全度 īk,v−1が観測され

たときに，潜在変数ベクトル d̃k,v で表される健全度を

個々のパネルが個々の時点で経て，時点 t̄v,k に健全度

īk,v が観測される確率 ℓ∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ)は，

ℓ∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ)

=

PkQk∏
f=1

m∗
f (īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ) (32)

m∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ)

= π(a, d̃k,v,1 |̄ik,v−1,θ)

◦π(a, d̃k,v,2|d̃k,v,1,θ)

◦π(a, d̃k,v,3|d̃k,v,2,θ) ◦ · · ·

◦π(a, d̃k,v,c̄v,k−1|d̃k,v,c̄v,k−2,θ)

◦π(a, īk,v|d̃k,v,c̄v,k−1,θ) (33)

と表すことができ，完備化尤度関数は，

L∗(θ|Ξ̄, d̃)

=

K∏
k=1

Vk∏
v=2

ℓ∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ) (34)

と定式化できる．なお，m∗
f (īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ)は，

m∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v |̄ik,v−1,θ) の f (f = 1, · · · , PkQk)

番目の要素である．また，d̃k,v,z = (d̃k,v,z,1,1, · · · ,
d̃k,v,z,1,Qk

, d̃k,v,z,2,1, · · · , d̃k,v,z,Pk,Qk
)，d̃ = (d̃1,2,

· · · , d̃1,V1 , d̃2,1, · · · , d̃K,VK
)であり，記号「◦」はアダ

マール積を表す．MCMC法において，式 (34)の完備

化尤度関数を用いてパラメータ θと潜在変数 d̃を同時

にサンプリングすることにより推定されるパラメータ

は，式 (30)の尤度関数を用いた推定結果と一致するこ

とが知られている 25)．

(4) 潜在変数の条件付き生起確率

潜在変数をサンプリングするための生起確率を定

式化する．ここで，d̃k,v,z から要素 d̃k,v,z,p,q を取り

除いたベクトルを，d̃k,v,z,−p,−q とする．d̃k,v,z,−p,−q

を既知として，d̃k,v,z,p,q を標本空間 ϕk,v,z,p,q =

{νk,v,z,p,q,1, νk,v,z,p,q,1 + 1, · · · , νk,v,z,p,q,2}を持つ確率
変数とする．ここに，

νk,v,z,p,q,1 =

{
īk,p,q,v−1 (z = 1)

d̃k,v,z−1,p,q (Otherwise)
(35)

νk,v,z,p,q,2 =

{
īk,p,q,v (z = c̄v,k − 1)

ĩk,v,z+1,p,q (Otherwise)
(36)
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で あ る ．さ ら に ，d̃k,v,z の 要 素 d̃k,v,z,p,q を

κ (κ ∈ ϕk,v,z,p,q) としたベクトルを d̃k,v,z,p,q,κ と

する．d̃k,v,z,−p,−q，īk,v−1，īk,v，パラメータ θを所与

とした場合の，κの条件付き生起確率 s(κ|d̃k,v,z,−p,−q,

īk,v−1, īk,v, θ)は，

s(κ|d̃k,v,z,−p,−q, īk,v−1, īk,v,θ)

=
ℓ∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v,z,p,q,κ |̄ik,v−1,θ)∑

κ∈ϕk,v,z,p,q
ℓ∗(īk,v, c̄v,k, d̃k,v,z,p,q,κ |̄ik,v−1,θ)

=
δ(q−1)Pk+q,k,v,z(a, κ|θ)∑

κ∈ϕk,v,z,p,q
δ(q−1)Pk+q,k,v,z(a, κ|θ)

(37)

と表現できる．なお，

δf,k,v,z(a, κ|θ)

=



πf (a, d̃k,v,z,p,q,κ |̄ik,v−1,θ)

·πf (a, d̃k,v,z+1|d̃k,v,z,p,q,κ,θ) (z = 1)

πf (a, d̃k,v,z,p,q,κ|d̃k,v,z−1,p,q,κ,θ)

·πf (a, īk,v|d̃k,v,z,p,q,κ,θ) (z = c̄v,k − 1)

πf (a, d̃k,v,z,p,q,κ|d̃k,v,z−1,p,q,κ,θ)

·πf (a, d̃k,v,z+1,p,q,κ|d̃k,v,z,p,q,κ,θ) (Otherwise)

(38)

である．πf (·, ·|·, ·) (f = 1, · · · , PkQk)は，π(·, ·|·, ·)の
f 番目の要素を表す．

(5) 同時事後確率密度

式 (34) の完備化尤度関数を用いてパラメータ θ の

同時事後確率密度を定式化する．正規分布を用いて，

βi,m (i = 1, · · · , I − 1;m = 1, · · · ,M)，ρζ (ζ = 1, 2)，

αω (ω = 2, · · · , I)，ρc の事前確率密度を，

π(βi,m) =
1√

2π
(
σβi,m

)2 exp

{
−
(
βi,m − µβi,m

)2
2
(
σβi,m

)2
}
(39)

π(ρζ) =
1√

2π
(
σρζ

)2 exp

{
−
(
ρζ − µρζ

)2
2
(
σρζ

)2
}

(40)

π(αω) =
1√

2π (σαω
)
2
exp

{
− (αω − µαω

)
2

2 (σαω
)
2

}
(41)

π(ρc) =
1√

2π (σρc)
2
exp

{
− (ρc − µρc

)
2

2 (σρc
)
2

}
(42)

と特定化する．ここに，µβi,m
，µρζ

，µαω
，µρc

及び

σβi,m
，σρζ

，σαω
，σρc

は個々のパラメータ βi,m，ρζ，

αω，ρcの事前分布の期待値と標準偏差である．π(θ) =∏I−1
i=1

∏M
m=1 π(βi,m)

∏2
ζ=1 π(ρζ)

∏I
ω=2 π(αω)π(ρc) と

して，同時事後確率密度は，

π(θ|Ξ̄, ĩ) ∝ L∗(θ|Ξ̄, d̃)π(θ) (43)

となる．式 (37) の潜在変数の条件付き生起確率と式

(43)の同時事後確率密度を用いて，MCMC法によるパ

ラメータの事後分布のサンプリングが可能となる．具

体的には，メトロポリス・ヘイスティングス法とギブ

スサンプリングを組み合わせた方法により，パラメー

タおよび潜在変数のサンプリングを行う．

5. おわりに

本研究では，高速道路橋 RC床版の点検データに対

して空間的異質性と空間的連鎖性を考慮した統計的劣

化予測モデルを提案した．具体的には，スパン単位に

おける異質性の空間的広がり（空間的異質性）と，一つ

のパネルの劣化進展が周辺パネルに及ぼす影響度合い

（空間的連鎖性）をハザード率において考慮したマルコ

フ劣化ハザードモデルを定式化した．また，モデル推

定方法としてMCMC法を用いた方法論により，WAIC

を用いたモデルの比較における理論的正当性を担保し

ながら，提案するモデルのパラメータおよび潜在変数

をサンプリングするための方法論を提案した．

第 57回土木計画学研究発表会当日には，実在する高

速道路 RC床版の点検データを用いた実証分析結果を

示し，本研究で提案する方法論の有用性を議論する．
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