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開発途上国に橋梁マネジメントを導入する場合，１）既存インフラに関するインベントリーデータが整備さ
れていない，２）目視点検に関するデータが蓄積されていない，という問題がある．橋梁マネジメントを導入
するにあたり，はじめて目視点検を実施する場合が多いが，従来の方法論では目視点検の十分な蓄積がなけれ
ば統計的劣化予測を行うことはできない．ただし，橋梁の建設・補修時点に関するデータが入手可能であれば，
建設直後・補修直後の健全性を仮定することによって劣化過程のモデル化が可能である．しかしながら，一部
の橋梁の建設・補修時点にする情報が獲得可能でない場合も少なくない．本研究では，橋梁のそれらの情報の
一部が欠損しているようなデータベースを用いて，橋梁の劣化予測モデルを推計する方法論を提案する．さら
に，ベトナムの橋梁を対象とした実証分析を通じて，本研究で提案した方法論の有効性について考察する．
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1. はじめに

世界銀行やアジア開発銀行等の地域開発銀行等によ

るイニシアティブにより，開発途上国においても舗装

や橋梁に関するアセットマネジメントの導入が進めら

れている．たとえば，本研究の対象とするベトナムに

おいては，橋梁の目視点検の結果をデーターべース化

するとともに，橋梁の健全度評価を実施し，橋梁の大

規模更新・補修の優先順位を決定している．しかしな

がら，目視点検データの蓄積が十分ではなく，劣化速

度や劣化要因に関する分析は実施されていない．また，

劣化曲線に関する情報がないため，ライフサイクル費

用評価に基づいた橋梁マネジメント計画を立案する段

階に到達していないのが実情である．

橋梁マネジメントでは，目視点検データ等に基づい

て橋梁の劣化予測を行い，ライフサイクル費用を最小

にするような補修政策を分析することが重要な課題の

一つである．近年，マルコフ劣化ハザードモデル等の

統計的劣化予測手法が発展し，劣化予測モデルの推計

精度や実データへの適応性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搭載したアセット

マネジメントシステムが構築され，アセットマネジメ

ントの戦略レベルの意思決定に有用な情報の提供が可

能であることが実証的に示されている．

近年，多くの開発途上国においてインフラストラク

チャ（以下，インフラと呼ぶ）の整備が進展している

が，インフラのアセットマネジメントが十分に機能し

ているとは言い難い．開発途上国におけるインフラの

アセットマネジメントを発展させるにあたり，１）既存

インフラに関するインベントリーデータが整備されて

いない，２）目視点検に関するデータが蓄積されてい

ない，という問題がある．橋梁マネジメントを導入す

るにあたり，複数回の点検によるデータの蓄積は必要

不可欠であるが，実際はまだ行われておらず，1回目の

目視点検を実施されただけの場合も多い．ただし，橋

梁の建設時点や補修時点に関するデータが入手可能で

あれば，それらの時点の健全度を仮定することにより，

統計的劣化予測モデルを用いて劣化過程を推計するこ
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とが可能である．しかしながら，本研究の対象とする

ベトナムのように，一部の橋梁については建設時点に

関する情報がない，さらに補修時点に関してはその履

歴が全く残されていない場合も少なくない．

以上の問題意識に基づいて，本研究では，１回の目

視点検結果と建設・補修時点に関する情報を用いて橋

梁の劣化予測モデルを推計する方法論を提案する．そ

の際，橋梁の建設・補修時点に関する情報が不完全であ

る状況を想定し，供用開始年が不明な橋梁については

供用開始年が分かっている橋梁の建設時点の分布を用

いて建設時点を，補修時点に関しては補修の有無，実

施可能性期間の事前情報を元に補修時点の分布を仮定

し，かつ同時に劣化予測モデルを推計する方法を提案

する．以下，2.では，本研究の基本的な考え方を説明

する．3.では，建設・補修時点の情報を用いたマルコフ

劣化ハザードモデルを定式化する．4.では，モデルの

ベイズ推定方法について記述する．5.においては，ベ

トナムの橋梁を対象とした分析結果について考察する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 既往研究の概要

アセットマネジメントにおいては蓄積された目視点

検データから劣化過程をモデル化する統計的劣化モデ

ルが発展している 3)−5)．とりわけ，橋梁マネジメント

においては，PONTISに代表される橋梁マネジメント

ソフトウェアでは，劣化予測のためにマルコフ連鎖モ

デルが採用されている．しかし，目視点検データには

様々な不確実性が介在する．このために，目視点検デー

タに基づいたマルコフ連鎖モデルの推計方法に多くの

課題が残されていた．これに対して，津田等は２つ以

上の任意の健全度間における推移状態を表現する多段

階指数ハザードモデル（マルコフ劣化ハザードモデル）

を開発し，マルコフ推移確率を推計する一般的な方法

論を提案した 3)．マルコフ劣化ハザードモデルでは，劣

化速度を表すハザード率を構造特性・使用・環境条件等

を用いて記述することができる．しかし，橋梁の平均

的な劣化特性の差異を表現するような要因を説明変数

として取り上げることができるが，それぞれの橋梁に

固有な劣化条件の異質性を表現できないという限界が

あった．そこで小濱等は，管理対象となる橋梁群に固

有な劣化速度の異質性を表現する混合マルコフ劣化ハ

ザードモデル 6)を提案している．例えば，初期施工時

における施工技術や施工状態，材料の質などのように

代表的な劣化要因を表す説明変数では表現できない施

設グループ固有の要因が介在する．混合マルコフ劣化

ハザードモデルでは，代表的劣化説明変数では記述で

きないシステム的な要因に基づく劣化速度の変動を異

質性パラメータを用いて表現する．すなわち，個別ハ

ザード率を，異質性パラメータと標準ハザード率を用

いて，

健全度別劣化速度（個別ハザード率）

=異質性パラメータ×健全度別標準ハザード率 (1)

と定義する．異質性パラメータは評価単位となる施設

グループに固有な要因を表すパラメータであり，施設

グループ内では共通の値を有すると考える．混合マル

コフ劣化ハザードモデルは，高度な非線形性を有して

おり，最尤法による推計が困難であった．しかし，マ

ルコフ連鎖モンテカルロ法（以下，MCMC法）の発展

に伴い，ハザードモデルを用いた各種の劣化予測モデ

ルを推計することが可能になった．混合マルコフ劣化

ハザードモデルに対しても，階層ベイズ推計手法を用

いた推計方法 7)が提案され，モデルの未知パラメータ

と異質性パラメータを同時に推計できるようになった．

具体的には，階層ベイズ推計法では異質性パラメータ

の事前分布を設定し，ベイズの定理より，観測情報に

基づく尤度関数と未知パラメータの事前分布から異質

性パラメータの事後分布を算出する．未知パラメータ

の事前分布形状を決めるパラメータに対しても事前分

布を設け，これらの未知パラメータの事後分布を求め

ることにより，異質性パラメータと未知パラメータの

事後分布をベイズ推計を用いて同時に算出することが

可能となった．

以上を踏まえ，本研究では対象としている橋梁の 1)

供用期間年に関するデータの一部のデータが欠損して

いる状況，2)補修の有無に関する情報以外に確定的な

情報が存在しないような状況を考える．1)に関しては

橋梁の建設時点に関する確率分布に関する情報が入手

可能であれば，建設時点をその確率分布から標本抽出

することにより，データの欠損を補うことができる．2)

に関してはその補修が実施された可能性が高い期間に

ついての情報を入手することができれば，その期間の

中で確率分布を仮定し，そこから標本抽出することで

補修時点を推定し，劣化予測結果の補正を行うことが

できる．このような観点から，本研究では階層ベイズ

法 7)の中に，建設・補修時点に関する情報を潜在変数

として標本サンプリングする方法論を開発する．この

ような拡張により，建設・補修時点に関する不完全な

データベースからも劣化予測モデルを推計することが

可能となる．

(2) ベトナムにおける橋梁マネジメント

世界銀行やアジア開発銀行，JICA等の融資によりイ

ンフラ整備を進める開発途上国では，これらの国際機関

や地域開発銀行等の要請によりアセットマネジメントの
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表–1 VBMSのモジュール構成

橋梁インベントリ 橋梁点検 橋梁補修計画作成 管理モジュール
データモジュール モジュール モジュール (Administration

(Inventory Module) (Inspection Module) (Planning Module) Module)

・橋梁アセットデータの ・橋梁点検データの登録， ・補修・架替優先順位の算 ・システム管理
保存，編集，更新機能 編集，更新機能 定 ・アクセス管理
・データ統計処理機能 補修工事数量算定機能 ・Bridge Condition Index
・データ検索機能 (BCI)
・報告書作成機能 Probability of failure P

・DRVN組織間での情報 ・費用算定・平準化機能
．交換機能 ・優先順位リストの作成

導入を進めている．本研究の実証分析の対象とするベト

ナムも例外ではなく，すでに橋梁マネジメントシステム

を導入している．同国では，1990年代後半から橋梁マネ

ジメントの導入を開始した．2004年には，英国で開発さ

れた橋梁マネジメントソフトウェア「BridgeMan」を導

入した．2005年には，JBICハイウェイセクターローン

『国道・省道橋梁改修事業フェーズ I』のComponent-B

において，「BridgeMan」を中核とするVietnam Bridge

Management System (以下，VBMSと呼ぶ） の開発

に着手し，2014年には VBMSの運用を開始した．ベ

トナム国の運輸交通省道路総局（ DRVN：Directorate

for Roads of Vietnam）が開発したVBMSは，表–1に

示すように，４つのモジュールで構成されている．こ

れらの 4つのモジュールの中で，橋梁補修計画作成モ

ジュールはDRVN職員のみアクセス可能となっている

が，その他のモジュールは職員でなくとも権限を持った

ユーザーがアクセスできるシステムとなっている．ま

た，インターネットを利用したウェブ運用システムを

用いることにより，地方管理局や管理事務所からもア

クセスが可能となっている．ベトナムの歴史を反映し，

ベトナムでは多様な形式の橋梁が整備されており，橋

梁の中には供用年度や設計図が不明なものも多い．ま

た，目視点検データが蓄積されておらず，劣化予測モ

デルが困難であると判断された．このため，VBMSで

は劣化予測に代わって，橋梁健全度指数や対策必要性

確率をスコア方式で算定し，補修・架替の優先順位を

算出する方式を採用している．その際，橋梁健全度の

指数化にあたり，BCI（Bridge Control Index）を採用

している．BCI指標は，橋梁定期点検データを基に算

定される．BCI指標は 100点満点で評価され，損傷が

大きいほど指標値が小さくなる．また，橋梁ごとに補

修・架替が必要となる確率を計算する点に特徴がある．

橋梁劣化の影響要素ごとに対策が必要となる確率を算

定し，評価項目別の重み係数を掛け合わせ，総合確率

（P）を算定する．この総合確率に基づいて橋梁の補修

の優先順位を決定している．

DRVNは管理する直轄国道の橋梁に関する目視点検

を 2014年度から実施した．現状では，橋梁補修の優先

度評価にとどまっており，橋梁マネジメントの高度化

が課題となっている．同国における橋梁アセットマネ

ジメントにおいて，目視点検を過去１回のみ実施した

段階であり，ライフサイクル費用評価等に必要となる

劣化予測モデルが作成できていない．このため，ライ

フサイクル費用評価に基づいた補修戦略の最適化や中

長期的な橋梁の維持補修，大規模更新計画の策定が重

要な課題になっている．ただし，筆者らが開発したマ

ルコフ劣化ハザードモデルを用いれば，直近の点検時

点における健全度と建設・補修時点からの経過年数に

関する情報があれば，劣化予測モデルを推計すること

が可能である．ベトナムをはじめ，多くの開発途上国

においては，過去の植民地支配の影響もあり，多様な

設計標準に基づいた橋梁が混在しているという問題が

ある．とりわけ，ベトナムでは，地域や建設時点によ

り，橋梁の設計標準や施工方法が多様に異なる．しか

し，残念ながら，個別橋梁の設計図書や設計仕様に関

する情報が残されておらず，いくつかの橋梁を地域や

年代等によりグループ化することにより，グループご

とに橋梁の劣化特性や維持・補修上の課題を検討せざ

るを得ない．本研究では，このようなグループごとの

劣化特性を検討するにあたり，グループごとの劣化速

度の異質性をモデル化できる混合マルコフ劣化ハザー

ドモデルの適用を試みる．これにより，グループごと

の劣化速度の相対比較が可能となる．

さらに，同国の橋梁データベースが有する問題点と

して，橋梁の建設時点に関する情報が欠損している点

が挙げられる．筆者らのDRVNにおけるヒアリング調

査に基づけば，建設時点に関するデータの欠損は，必

ずしもある特定の期間を対象としたシステム的欠損で

はなく，最近に建設された橋梁を含みランダムに発生

していることが判明している．このため，本研究では

ベトナムにおける建設時点が既知の橋梁の年次分布を

用いて，供用開始年に関する情報欠損の問題を補完す

ることとした．供用開始時点に関するデータの欠損は，

多くの開発途上国でも起こりうる共通する課題である．
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図–1 GISmap

上記の操作によって劣化予測モデルの推計は可能と

なるが，モデルの推計を通して得られる劣化予測結果

は現実値と乖離している場合が多い．その一つの原因

として，建設時点から直近の点検の間に補修が行われ

たために劣化予測値が過大評価されている可能性が考

えられる．橋梁の補修は開発途上国においても実施さ

れており，同国も例外ではない．よって，補修時点を考

慮に入れることで劣化予測値を補正することができれ

ば，多くの国で劣化予測をもとにしたアセットマネジ

メントシステム実装の実現に前進に大きく貢献するこ

とができる．現在では点検が行われた場合，点検記録

を実際の写真を付して記録する場合が多い．ベトナム

も同様であり，DRVNが提供するGISシステム (図-1)

では点検時の橋梁の状態を写真を通して確認すること

ができる．そこで本研究では，橋梁の補修の有無，そ

の補修タイプについての情報を既知として考える．補

修が確認された橋梁の中で，各補修方法の実施可能性

期間，その期間における補修時点に関する年次分布を

仮定することで補修時期に関する情報欠損の問題を補

完することとした．データ欠損のメカニズムは，対象

国によって多様に異なるが，本研究で提案する枠組み

を拡張することにより，多様なデータ欠損の問題に対

応できることを付記しておく．

3. マルコフ劣化ハザードモデル

(1) モデル化の前提条件

１年を基本単位間隔とする離散的なカレンダー時間軸

を考える．時間軸上の任意の時点を τ で表す．いま，あ

る橋梁部材に着目し，その部材の健全度をレーティング

i(i = 1, · · ·, J)で表現する．レーティング jの値が大きく

なるほど劣化が進行している．J は，使用限界を意味す

る．カレンダー時間軸上の 2つの時点 τA, τB (τA < τB)

の間におけるレーティング間の推移状態をマルコフ推

移確率モデルを用いて記述する．時点 τAと τB の間隔

は，１年間に限らず任意の複数年の値をとりえる．任

意の時点 τ におけるレーティングを状態変数 h(τ)を用

いて表す．このとき，マルコフ推移確率は，時点 τAで

観測されたレーティング h(τA) = iを与件とし，将来

時点（例えば τB）においてレーティング h(τB) = j が

生起する条件付確率

Prob[h(τB) = j|h(τA) = i] = πij (2)

として定義できる．当然のことながら，対象とする検

査間隔が異なれば，推移確率の値は異なる．さらに，マ

ルコフ推移確率に関して，

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

 (3)

が成立する．状態 J 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，πJJ = 1が成立する．時点

τAから時点 τB の間に推移する確率は時点 τAにおける

レーティングのみに依存するという性質（マルコフ性）

を満足すると仮定する．

(2) 混合マルコフ劣化ハザードモデル

分析対象とする橋梁群をK個のグループに分割する．

グループ k(k = 1, · · ·,K)には，合計 Lk 個の橋梁が存

在する．グループ k(k = 1, · · ·,K) に固有なハザード

率の特性を表すパラメータ（以下，異質性パラメータ

と呼ぶ）εk を導入する．このとき，グループ kの橋梁

lk(lk = 1, · · ·, Lk)のレーティング i (i = 1, · · ·, J − 1)

のハザード率は，混合指数ハザード率

λl
k

i = λ̃l
k

i ε
k (4)

(i = 1, · · · , J − 1; k = 1, · · · ,K; lk = 1, · · · , Lk)

を用いて表せる．ここに，λ̃l
k

i はグループ k の橋梁 lk

が有するレーティング iの平均的ハザード率（以下，標

準ハザード率と呼ぶ）である．異質性パラメータ εkは，

標準ハザード率 λ̃l
k

i からの乖離の程度を表す確率変数で

あり，εk ≥ 0が成立すると仮定する．異質性パラメー

タ εkの値が 1より大きくなるほど，当該グループ kに

含まれる橋梁の劣化速度が，標準ハザード率に対して

速いことを表す．異質性パラメータ εk が，異質性パラ

メータが平均１，分散 1/ϕのガンマ分布

f(εk|ϕ) = ϕϕ

Γ(ϕ)
(εk)ϕ−1 exp(−ϕεk) (5)

から抽出された確率標本であると考える．ただし，Γ(·)
はガンマ関数である．

いま，グループ k(k = 1, · · · ,K)の異質性パラメー

タ εk の値を ε̄k に固定する．このとき，グループ kに

属する橋梁 lk のレーティング iの寿命が z以上となる

確率は，指数ハザード関数を用いて，

F̃i(z) = exp(−λ̃l
k

i ε̄
kz) (6)
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と表せる．さらに，時点 τA においてレーティングが i

と判定され，次の時点 τB = τA+ zにおいてもレーティ

ングが iと判定される確率 πl
k

ii (z, ε̄
k)は，

πl
k

ii (z, ε̄
k) = exp(−λ̃l

k

i ε̄
kz) (7)

となる．また，時点 τA と τB = τA + z の間で，レー

ティングが iから j(> i)に推移するマルコフ推移確率

πl
k

ij (z, ε̄
k)は，

πl
k

ij (z, ε̄
k) =

j∑
s=i

j−1∏
m=i,̸=s

λ̃l
k

m

λ̃lkm − λ̃lks
exp(−λ̃l

k

s ε̄
kz)

=

j∑
s=i

ψsij(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ε̄
kz) (8)

(i = 1, · · ·, J − 1; j = i, · · · , J ; k = 1. · · · ,K

lk = 1 · · · , Lk)

と表すことができる．ただし，λ̃
lk

= (λ̃l
k

1 , · · · , λ̃l
k

J−1)

である．また，ψsij(λ̃
lk

)は，

ψsij(λ̃
lk

) =

j−1∏
m=i,̸=s

λ̃l
k

m

λ̃lkm − λ̃lks
(9)

となり，標準ハザード率のみの関数で表される．ここ

で，異質性パラメータ εk が，式 (5)に従って確率分布

する場合，平均的なマルコフ推移確率は

π̃l
k

ii (z) =

∫ ∞

0

πl
k

ii (z, ε
k)f(εk|ϕ)dεk (10a)

π̃l
k

ij (z) =

∫ ∞

0

πl
k

ij (z, ε
k)f(εk|ϕ)dεk (10b)

と表すことができる．上記の積分を行うことにより，点

検間隔 z の下でレーティング iからレーティング j へ

推移する平均マルコフ推移確率は，

π̃l
k

ii (z) =
ϕϕ

(λ̃l
k

i z + ϕ)ϕ
(11a)

π̃l
k

ij (z) =

j∑
s=i

ψsij(λ̃
lk

ϕϕ)

(λ̃lks z + ϕ)ϕ
(11b)

と表される．

(3) 単一点検データとマルコフ推移確率

a) 建設時点が既知の場合 (補修無し)

開発途上国において橋梁アセットマネジメントを導

入する場合，はじめて目視点検を実施することが少な

くない．しかし，橋梁の建設・補修時点が明確な場合に

は，建設・補修後の経過年数に関する情報を獲得するこ

とができる．いま，対象とする橋梁群を建設・補修時点

に関する情報の有無により分類する．まず供用開始年

について，供用開始年が既知のグループをAknown，未

知のグループをAunknownと表す．次に，補修時点につ

いて，データベースにおいて補修が確認されたグループ

をArepaired，確認されなかったグループをAunrepaired

と表す．この段階では各グループに重複して存在する

橋梁も存在する．ここからさらに以下の３つのカテゴ

リーに分類する．具体的には，補修がなく，かつ建設時

点が既知なグループ群（カテゴリー κ1）と補修がなく，

かつ建設時点が未知なグループ群（カテゴリー κ2）と

補修があるグループ群（カテゴリー κ3）という３つの

カテゴリーに分類する．カテゴリー κ3においては補修

時点における情報と点検時に観測された健全度を用い

て推計をおこなうため，建設時点に関する情報は必ず

しも既知である必要はない．このカテゴリーとは別の

指標として，説明変数では表現できない劣化要因の異

質性グループ k(k = 1, · · · ,K)が各カテゴリーに含ま

れている．

カテゴリー κ1 に含まれる橋梁に関しては

κ1 = {lk(lk = 1, · · · , Lk; k = 1, · · · ,K)|lk ∈
Aknown, Aunrepaired} と表され，建設時点 τ̄ l

k

0 に関す

るデータが入手可能であり，時点 τ̄ において目視点検

が実施されたと考える．記号「　̄」は観測値である

ことを意味する．建設後経過年数を z̄l
k

= τ̄ − τ̄ l
k

0 と

表す．さらに，目視点検で観測された施設の健全度を

h̄l
k

(τ̄) = j と表記する．目視点検により観測された健

全度に基づいて，ダミー変数 δ̄l
k

κi,j
(j = 1, · · · , J ; k =

1, · · · ,K1; lk = 1, · · · , Lk; i = 1, 2, 3)を，

δ̄l
k

κi,j =

{
1 (lk ∈ κi かつ h̄l

k

(τ̄) = j の時)

0 (上記以外)
(12)

と定義する．さらに，ダミー変数ベクトルを δ̄
lk

κi =

(δ̄l
k

κi,1, · · · , δ̄
lk

κi,J
)，橋梁の劣化特性や環境条件を表す特

性ベクトルを x̄l
k

= (x̄l
k

1 , · · · , x̄l
k

M ) と表す．ただし，

x̄l
k

m(m = 1, · · · ,M)はグループ kの橋梁 lk に関するm

番目の説明変数の観測値を表す．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 xl
k

1 = 1

である．また，カテゴリー κ1 の橋梁 lk の点検サンプ

ルの情報を ξ̄
lk

1 = (δ̄
lk

κ1
, z̄l

k

, x̄l
k

) と，目視点検データ

全体を Ξ1 と表す．さらに，橋梁 lk の建設後経過年数

[τ̄ l
k

0 , τ̄ ]における劣化過程を混合指数ハザード率 λl
k

i =

λ̃l
k

i ε
k(i = 1, · · · , J−1)を用いて表現する．標準ハザード

率 λ̃l
k

i (i = 1, · · · , J − 1; k = 1, · · · ,K1; lk = 1, · · · , Lk)
を特性ベクトル x̄l

k

を用いて，次式で表現する．

λ̃l
k

i = exp(x̄l
k

β′
i) (13)

ここで，βi = (βi,1, · · · , βi,M )は未知パラメータ βi,m

(m = 1, · · · ,M)による行ベクトル，記号「′」は転置操

作を表す．このとき，建設後に期間 z̄l
k

が経過した時点

で点検した結果，健全度が h̄l
k

(τ̄) = j と判定される確

率 πl
k

1j(z̄
lk , εk)は次式で表される．ただし，ここでは建

設後の橋梁の健全性は最も高いと仮定し，事前健全度
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h̄l
k

(τ̄0) = 1としている．

πl
k

1j(z̄
lk , εk) =

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ε
kz̄l

k

) (14)

さらに，未知パラメータ θ1 = (β, ϕ)と供用後経過年数

z̄l
k

を与件とした時に，橋梁 lk の点検時点の健全度が

h̄l
k

(τ̄) = j となる生起確率（尤度）は

ℓl
k

1 (j|z̄l
k

,θ1) =

∫ ∞

0

πl
k

1j(ε
k|β, z̄l

k

)f(εk|ϕ)dεk

=

j∑
s=i

ψs1j(λ̃
lk

ϕϕ)

(λ̃lks z̄
lk + ϕ)ϕ

(15)

と表される．

b) 建設時点が不明の場合 (補修なし)

開発途上国の橋梁では，橋梁が建設された時点が不

明な場合も少なくない．このような橋梁に対しては，目

視点検情報 ξ̄
lk

2 = (δ̄
lk

κ2
, x̄l

k

)のみが得られている．供用

後経過年数に関しては，橋梁のタイプからそれが建設

された時間的範囲と，その期間中の各時点ごとの建設

数の分布に関する情報が入手可能であると考える．建

設数の分布は構造形式や地域によってその属性が異な

ると考えられ，それらのグループを o (o = 1, · · · , O)

と表す．カテゴリー κ2は κ2 = {lk(lk = 1, · · · , Lk; k =

1, · · · ,K)|lk ∈ Aunknown, Aunrepaired}で表され，期間
ωo = [τoωA , τ

o
ωB ]の範囲内で建設され，その期間中の各時

点 τ ∈ [τoωA , τ
o
ωB ]に建設された確率分布が判明している

と考える．目視点検時点を τ̄ とすれば，グループ oの橋

梁の供用後経過年数は集合 υo = {Zo, Zo + 1, · · · , Zo}
において, 確率分布 go(z)に従って分布することになる．

ただし，Zo = τ̄ − τoωA , Z
o
= τ̄ − τoωB である． 期間

ωoの期間長を T o = Z
o − Zoと表す．ここで，式 (14)

の供用後期間長 zl
k

が，集合 υoで定義された事前分布

go(zl
k

) (zl
k ∈ υo)

go(zl
k

) =

{
αo
zlk

zl
k ∈ υoの場合

0 それ以外の場合
(16)

に従って分布すると考える．ただし，
∑Z

o

zlk=Zo
αo
zlk

= 1

が成立する．表記の便宜上，グループ o (o = 1, · · · , O)

の離散的確率ベクトルを αo = (αoZo , · · · , αoZo)と記述
する．また，α = (α1, · · · ,αO)と表す．いま，ε̄kを与
件とする．このとき，グループ k (k = 1, · · · ,K)の橋

梁 lk に関して，カレンダー時間軸上の時点 τ̄ において

健全度が h̄l
k

(τ̄) = j (j = 1, · · · , I)となる条件付き平
均的確率 ˜̄πl

k

1j(ε̄
k)は

˜̄πl
k

1j(ε̄
k) =

Z
o∑

zlk=Zo

αo
zlk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

)

exp(−λ̃l
k

s ε̄
kzl

k

) (17)

と表される．さらに，未知パラメータ θ2 = (β, ϕ,α)を

与件とした時に，橋梁 lkの点検時点の健全度がhl
k

(τ̄) =

j となる尤度は

ℓl
k

2 (j|θ2)

=

Z
o∑

zlk=Zo

{∫ ∞

0

πl
k

1j(z̄
lk , εk|β)f(εk|ϕ)dεkgo(zl

k

)

}

=

Z
o∑

zlk=Zo

αo
zlk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

ϕϕ)

(λ̃lks z
lk + ϕ)ϕ

(18)

と表される．

c) 補修が存在する場合

次に，橋梁に補修が実施されており，データベース上

にその補修の有無が記録されている場合を考える．補修

については実施された時期が明確に記録されていれば，

補修直後における健全性を設定し，最新の点検との点

検間隔を求めることで従来のマルコフ劣化予測モデル

によって推定可能なサンプルになる．しかしながら，開

発途上国の現状では，補修が行われた時期等の詳細な

補修データは残存していない場合が多く．点検時に橋梁

にどのような補修がされているのかを目視で観察する

程度が限界であろう．ただし，補修の種類が分かれば有

識者とのヒアリング等により，その補修がどの期間にお

いて実施されたか，またどの程度橋梁の健全性を回復さ

せるかについて仮定を置くことは可能である．そこで本

研究では補修の有無の情報とその補修の実施可能性期

間，回復健全度を既知とし劣化予測モデルを推計する．

その際，b)の場合と同様に実施可能性期間内では確率

分布を仮定する．補修が確認された橋梁群に対しては目

視点検情報 ξ̄
lk

3 = (δ̄
lk

κ3
, x̄l

k

)が得られている．補修後経

過年数の分布に関しては，補修のタイプからその補修方

法が用いられていた可能性のある時間的範囲と，その期

間中の各時点ごとの補修数の分布に関して分布形を仮

定できると考える．技術力や時代背景の観点から補修タ

イプごとに補修数の分布形の属性が異なると考えられ，

それらのグループを r (r = 1, · · · , R)と表す．カテゴ
リー κ3は κ3 = {lk(lk = 1, · · · , Lk; k = 1, · · · ,K)|lk ∈
Arepaired}と表され，期間 ωr = [τ rωA , τ

r
ωB ]の範囲内で

補修が実施され，その期間中の各時点 τ ∈ [τ rωA , τ
r
ωB ]に

補修された確率分布につい仮定を置くことができると

考える．目視点検時点を τ̄ とすれば，グループ rの橋

梁の補修後経過年数は集合 υr = {Zr, Zr + 1, · · · , Zr}
において,確率分布 gr(z)に従って分布することになる．

ただし，Zr = τ̄ − τ rωA , Z
r
= τ̄ − τ rωB である． 期間

ωr の期間長を T r = Z
r − Zr と表す．ここで，式 (14)

の補修後期間長 zl
k

が，集合 υr で定義された事前分布
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gr(zl
k

) (zl
k ∈ υr)は

gr(zl
k

) =

{
ηr
zlk

zl
k ∈ υrの場合

0 それ以外の場合
(19)

に従って分布すると考える．ただし，
∑Z

r

zlk=Zr
ηr
zlk

= 1

が成立する．表記の便宜上，グループ r (r = 1, · · · , R)
の離散的確率ベクトルを ηr = (ηrZr , · · · , ηrZr )と記述す
る．また，η = (η1, · · · ,ηR)と表す．いま，ε̄k を与件
とする．このとき，グループ k (k = 1, · · · ,K)の橋梁

lk に関して，カレンダー時間軸上の時点 τ̄ において健

全度が h̄l
k

(τ̄) = j (j = 1, · · · , I)となる条件付き平均
的確率 ˜̄πl

k

wrj(ε̄
k)は

˜̄πl
k

wrj(ε̄
k) =

Z
r∑

zlk=Zr

ηr
zlk

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
lk

)

exp(−λ̃l
k

s ε̄
kzl

k

) (20)

と表される．ただし回復健全度は補修種類ごとに異な

り，h̄l
k

(τ̄0) = wr (r = 1, · · · , R)とする．さらに，未
知パラメータ θ3 = (β, ϕ,η)を与件とした時に，橋梁

lk の点検時点の健全度が hl
k

(τ̄) = j となる尤度は

ℓl
k

3 (j|θ3)

=

Z
r∑

zlk=Zr

{∫ ∞

0

πl
k

wrj(z̄
lk , εk|β)f(εk|ϕ)dεkgr(zl

k

)

}

=
Z
r∑

zlk=Zr

ηr
zlk

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
lk

ϕϕ)

(λ̃lks z
lk + ϕ)ϕ

(21)

と表される．

(4) 完備尤度関数の定式化

対象とする橋梁群のうち，建設時点が判明している

カテゴリー κ1 に含まれる橋梁 lk (lk ∈ κ1)に対して，

目視点検情報 ξ̄
lk

1 = (δ̄
lk

κ1
, z̄l

k

, x̄l
k

)が得られている．一

方，建設時点が不明なカテゴリー κ2 に含まれる橋梁

lk (lk ∈ κ2)，補修が確認されたカテゴリー κ3に含まれ

る橋梁 lk (lk ∈ κ3)に関しては，それぞれ目視点検情報

ξ̄
lk

2 = (δ̄
lk

κ2
, x̄l

k

)，ξ̄
lk

3 = (δ̄
lk

κ3
, x̄l

k

)のみが得られている．

ただし，グループ oの橋梁が建設された時点に関する

確率分布 go(z)に関する情報，グループ rの橋梁が補修

された時点に関する確率分布 gr(z)に関する情報が得

られたと考える．カテゴリー κ1に関する目視点検情報

の集合を Ξ1，カテゴリー κ2の目視点検情報集合を Ξ2，

カテゴリー κ3の目視点検情報集合を Ξ3と表す．まず，

カテゴリー κ1 の橋梁に着目する．尤度 (14)に含まれ

る異質性パラメータ εk は，本来観測されない潜在変数

である．仮に，異質性パラメータが観測可能であると

考え，その値を潜在変数値 ϵk を用いて表現する．潜在

変数も含めた未知パラメータベクトルをψ1 = (β, ϕ, ϵ)

と表す．潜在変数を用いた場合，目視点検情報集合 Ξ1

が観測される同時生起確率（尤度）L(Ξ1|ψ1)は，

L1(Ξ1|ψ1)

=

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{
πl
k

1j(z̄
lk , ϵk|β)

}δ̄lkκ1,j

=

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{ j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kz̄l

k

)

}δ̄lkκ1,j
(22)

と表される．潜在変数ベクトルを ϵ = (ϵ1, · · · , ϵK)と表

す．潜在変数を利用することにより，尤度関数 (15)は大

幅に簡略することができる．つぎに，建設時点が不明な

カテゴリーκ2に属する橋梁 lk (lk = 1, · · · , Lk; lk ∈ κ2)

に対して，目視点検情報 ξ̄
lk

2 = (δ̄
lk

κ2
, x̄l

k

)が得られてい

る．ただし，異質性パラメータ εkだけでなく，建設後経

過年数の分布を与えるパラメータα (α = α1, · · · ,αO),
建設経過年数を表す情報 z̄olk (o = 1, · · · , O)に関する観

測値も入手できない．そこで，異質性パラメータ値を表

す潜在変数 ϵk と建設経過年数の分布を与える潜在変数

α (α = α1, · · · ,αO),を導入する．さらに，潜在変数ベ
クトルαo (αo = αoZo , · · · , αoZo)を定義する．潜在変数
も含めた未知パラメータベクトルをψ2 = (β,α, ϕ, ζ, ϵ)

と表す．これらの潜在変数は，本来測定不可能な変数

であるが，議論の便宜上，ひとまず潜在変数が仮に測

定できたと考えよう．このとき，目視点検情報集合 Ξ2

が観測される尤度 L2(Ξ2|ψ2)は，

L2(Ξ2|ψ2)

=

O∏
o=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{ Z
o∑

ζo
lk

=Zo

αoζo
lk
πl
k

1j(ζ
o
lk , ϵ

k|β)
}δ̄lkκ2,j

=

O∏
o=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{ Z
o∑

ζo
lk

=Zo

αoζo
lk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζolk)

}δ̄lkκ2,j
(23)

と表される．同様に，補修後経過年数の分布を与える潜

在変数を η (η = η1, · · · ,ηR)，ηr (ηr = ηrZr , · · · , ηrZr )
とし，潜在変数も含めた未知パラメータベクトルをψ3 =

(β,η, ϕ, ζ, ϵ)とすると，補修が実施されている橋梁群

のカテゴリー κ3 に対しては

L3(Ξ3|ψ3)

=

R∏
r=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{ Z
r∑

ζr
lk

=Zr

ηrζr
lk
πl
k

wrj(ζ
r
lk , ϵ

k|β)
}δ̄lkκ3,j

=

R∏
r=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

J∏
j=1

{ Z
r∑

ζr
lk

=Zr

ηrζr
lk

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζrlk)

}δ̄lkκ3,j
(24)
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と表すことができる．以上の操作を完備化 (completion)

と言う．完備化された尤度関数 (以下，完備化尤度関数

と呼ぶ)は，通常の尤度関数と比較して簡略化されてい

ることが理解できる．ただし，完備化尤度関数の中に

含まれる潜在変数は，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．完備化尤度関数を用いた場合，

目視点検情報 Ξ = Ξ1 ∪ Ξ2 ∪ Ξ3が観察される完備化尤

度関数は

L(Ξ|ψ) = L1(Ξ1|ψ1)L2(Ξ2|ψ2)L3(Ξ3|ψ3) (25)

と表される．ただし，ψ = ψ2 = ψ3 = (β,α,η, ϕ, ζ, ϵ)

と表す．

4. 推定手法

(1) 推定手法の概要

混合マルコフ劣化ハザードモデルでは異質性パラメー

タ εkが平均１，分散 1/ϕのガンマ分布で表される事前

分布に従うことを仮定している．また，カテゴリー κ2，

κ3に含まれる橋梁に関しては，建設・補修後の経過年

数 zl
k

も離散確率分布 g(zl
k

)に従うと考える．このよ

うに，本研究で提案する劣化予測モデルでは，劣化予

測モデルに含まれる未知パラメータ βだけでなく，異

質性パラメータの確率分布を規定するパラメータ ϕと

建設・補修時点の確率分布を表すパラメータ α，η と

いう 4つの種類の未知パラメータを含んでいる．さら

に，異質性パラメータ ϵと建設・補修後経過年数 ζ も

観測されない潜在変数であり，未知パラメータである．

本研究では，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

値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．目視点検データ Ξが与件で

あるとき，未知パラメータベクトル ψの同時事後確率

密度関数 ρ(ψ|Ξ)はベイズの定理より，

ρ(ψ|Ξ) ∝ L(Ξ|ψ)π(ψ) (26)

と近似できる．さらに，事前確率密度関数 π(ψ)を

π(ψ) = π(β, ϕ,α,η, ζ, ϵ)

= π(β)π(α)π(η)π(ϵ|ϕ)π(ϕ) (27)

と展開する．混合マルコフ劣化ハザードモデルの異質

性パラメータ ϵの確率分布とその確率分布のハイパー

パラメータ ϕの事前分布が階層構造になっている．

(2) 事後確率密度関数の定式化

未知パラメータ β,α, ϕ,ηの事前確率密度関数をそれ

ぞれ以下のように設定する．まず，βi(i = 1, · · · , J−1)

の事前確率密度関数 π(βi)としてM 次元多次元正規分

布 NM (µi,Σi)を用いる．ただし，µi は平均値ベクト

ル，Σi は分散共分散行列である．カテゴリー κ2 に関

して供用後経過年数の分布を表す離散確率αoの事前確

率密度関数 π(αo)は，ディリクレ分布

π(αo) =
Γ(νoZo + · · ·+ νo

Z
o)

Γ(νoZo) · · ·Γ(νoZo)

Z
o∏

zo=Zo

(αozo)
νozo−1

(28)

に従うと考える．また，カテゴリー κ3に関して補修後

経過年数の分布を表す離散確率 ηrの事前確率密度関数

π(ηr)は，ディリクレ分布

π(ηr) =
Γ(νoZr + · · ·+ νr

Z
r )

Γ(νrZr ) · · ·Γ(νrZr )

Z
r∏

zr=Zr

(ηrzr )
νrzr−1

(29)

これらのνo = (νoZo , · · · , νoZo)，ν
r = (νrZr , · · · , νrZr )は，

パラメータであり外生的に与えられる．また，ϵk(k =

1, · · · ,K)の事前確率密度関数はガンマ分布で与えられ

るが，ガンマ分布のハイパーパラメーター ϕの事前確

率密度関数 π(ϕ)としてガンマ分布 h(ϕ|γ0, γ1)を設定
する．したがって，完備化同時事後確率密度関数は，

ρ(ψ) ∝ L(Ξ|ψ)π(β)π(α)π(η)π(ϵ|ϕ)π(ϕ)

∝
J∏
j=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{[ j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kz̄l

k

)

]δ̄lkκ1,j
O∏
o=1

[ Z
o∑

ζo
lk

=Zo

αoζo
lk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζolk)

]δ̄lkκ2,j
R∏
r=1

[ Z
r∑

ζr
lk

=Zr

ηrζr
lk

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζrlk)

]δ̄lkκ3,j}

·
J−1∏
i=1

exp

{
−1

2
(βi − µi)Σ

−1
i (βi − µi)

′
}

·
O∏
o=1

{ Z
o∏

zo=Zo

(αozo)
νozo−1

}

·
R∏
r=1

{ Z
r∏

zr=Zr

(ηrzr )
νrzr−1

}

· ϕ
ϕ

Γ(ϕ)
(ϵk)ϕ−1 exp(−ϕϵk)

· 1

γγ01 Γ(γ0)
ϕγ0−1 exp

(
− ϕ

γ1

)
(30)

と定式化できる．式 (30)は未知パラメータの同時生起

確率密度関数を表したものであるが，本式から未知パ

ラメータを直接サンプリングすることが困難である．そ

こで，本研究では，ＭＨ法を組み込んだギブスサンプ

リングの方法を用いて，各パラメータの条件付き事後

確率密度関数を用いて未知パラメータの推計値をサン

プリングする．まず，混合マルコフ劣化ハザードモデ
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ルの未知パラメータ β,α,η, ϕの条件付き事後確率密度

関数を求める．未知パラメータの部分ベクトル βiから

βi,e1(e1 = 1, · · · ,M)を除いた未知パラメータベクトル

の部分ベクトルをβ−i,e1 と表す．同様に行列αからα
o

を除いた未知パラメータベクトルを α−o，行列 ηから

ηrを除いた未知パラメータベクトルを η−rと表す．こ

のとき，βi,−e1 ,α,η, ϕ, ζ, ϵを既知としたときの βi,e1の

条件付き事後確率密度関数 ρ(βi,e1 |β−i,e1 ,α,η, ϕ, ζ, ϵ)

は，

ρ(βi,e1 |β−i,e1 ,α,η, ϕ, ζ, ϵ)

∝
J∏
j=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{[ j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kz̄l

k

)

]δ̄lkκ1,j
O∏
o=1

[ Z
o∑

ζo
lk

=Zo

αoζo
lk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζolk)

]δ̄lkκ2,j
R∏
r=1

[ Z
r∑

ζr
lk

=Zr

ηrζr
lk

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζrlk)

]δ̄lkκ3,j}

·
J−1∏
i=1

exp

{
−1

2
(βi − µi)Σ

−1
i (βi − µi)

′
}

と表せる．さらに，β,α−o,η, ϕ, ζ, ϵを既知としたαoの

条件付き事後確率密度関数 ρ(αo|β,α−o,η, ϕ, ζ, ϵ)は，

ρ(αo|β,α−o, ,η, ϕ, ζ, ϵ) ∝
J∏
j=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1[ Z

o∑
ζo
lk

=Zo

αoζo
lk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζolk)

]δ̄lkκ2,j

·
{ Z

o∏
zo=Zo

(αozo)
νozo−1

}
(31)

と定義できる．同様にして β,α,η−r, ϕ, ζ, ϵ を

既知とした ηr の条件付き事後確率密度関数

ρ(ηr|β,α,ηr, ϕ, ζ, ϵ)は，

ρ(ηr|β,α,η−r, ϕ, ζ, ϵ) ∝
J∏
j=1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1[ Z

r∑
ζr
lk

=Zr

ηrζr
lk

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
lk

) exp(−λ̃l
k

s ϵ
kζrlk)

]δ̄lkκ3,j

·
{ Z

r∏
zr=Zr

(ηrzr )
νrzr−1

}
(32)

最後に，ハイパーパラメータ ϕの条件付き事後確率密

度関数は

ρ(ϕ|β,α,η, ζ, ϵ) ∝
K∏
k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)
(ϵk)ϕ−1

· exp(−ϕϵk)ϕγ0−1 exp

(
− ϕ

γ1

)
(33)

と表せる．完備化尤度関数に含まれる潜在変数 ϵk は本

来観測できない変数である．階層ベイズ法を用いた場

合，この潜在変数の事後確率密度関数を用いて潜在変

数値を確率サンプリングすることが必要となる．異質

性パラメータ ϵk に関して，異質性パラメータベクトル

ϵから，パラメータ ϵe4 を除いた残りのパラメータベク

トル ϵ−e4 を定義する．異質性パラメータ ϵe4 の条件付

き事後確率分布 ρ(ϵe4 |β,α,η, ϕ, ζ, ϵ−e4)は，

ρ(ϵe4 |β,α, ϕ, ζ, ϵ−e4)

∝
J∏
j=1

Le4∏
le4=1

{[ j∑
s=1

ψs1j(λ̃
le2

) exp(−λ̃l
e4

s ϵe4 z̄l
e4
)

]δ̄le4κ1,j
O∏
o=1

[ Z
o∑

ζo
le4

=Zo

αoζo
le4

j∑
s=1

ψs1j(λ̃
le4

) exp(−λ̃l
e4

s ϵe4ζole4 )

]δ̄le4κ2,j
R∏
r=1

[ Z
r∑

ζr
le4

=Zr

ηrζr
le4

j∑
s=1

ψswrj(λ̃
le4

) exp(−λ̃l
e4

s ϵe4ζrle4 )

]δ̄le4κ3,j}
·(ϵe4)ϕ−1 exp(−ϕϵe4) (34)

と表すことができる．これらの条件付き事後確率密度

関数を用いて，未知パラメータの標本をギブスサンプ

リング法により発生させる．

(3) 未知パラメータのギブスサンプリング

混合マルコフ劣化モデルでは，条件付き事後確率密

度関数を直接解析的に求めることができない．そこで，

代表的なMCMC法であるギブスサンプリング法 ?) を

用いて，未知パラメータ ψの標本サンプルを事後確率

密度関数から抽出する．その際，条件付き事後確率密

度関数から直接サンプリングが困難な未知パラメータ

に関してはMH法を用いてパラメータ標本を抽出する．

具体的には，ρ(βe1 |β−e1 ,α,η, ϕ, ζ, ϵ)からのサンプリ

ングに対しては，ランダムウォークMH法を，その他

の条件付き確率密度関数からのサンプリングに対して

は，独立MH法をそれぞれ適用する．MH法自体に新

規性がないが，読者の便宜を図るために付録にＭＨ法

を用いたサンプリング手法について簡単に説明する．

a) ステップ 1　初期値設定

事前分布 π(β), π(α), π(η), π(ϕ)のパラメータベクト

ル (行列) µi (i = 1, · · · , J − 1), Σi (i = 1, · · · , J − 1),

νo(o = 1, · · · , O),νr (r = 1, · · · , R), γ0, γ1 の値を設定
する．潜在変数の初期値, ϵ(0)を設定する．さらに，パ

第 58 回土木計画学研究発表会・講演集

 9



ラメータ推計量の初期値 β(0)，α(0),η(0), ϕ(0)を任意に

設定する．これらの初期値の影響は，MCMC法による

シミュレーション回数が蓄積されるにつれ，次第に薄

れていく．MCMCのサンプル標本回数 nを n = 1と

する．

b) ステップ 2　未知パラメータ β(n+1) の標本抽出

ステップ 2では，マルコフ劣化ハザードモデルのパラ

メータ標本を抽出する．本研究では条件付き事後確率

密度関数 ρ(β
(n+1)
i,e1

|β(n)
−i,e1 ,α

(n),η(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ(n))を

用いて，ランダムウォークMH法により未知パラメー

タ β(n+1)を標本抽出する．このとき，付録で説明する

ように，ランダムウォークにより n+1回目の候補 β′
i,e1

を発生させる．この候補が n+ 1回目の標本 β
(n+1)
i,e1

と

して受容される確率は，

Θβ(β
′
i,e1 |β

(n)
i,e1

)

= min

[
ρ(β′

i,e1
|β(n)

−i,e1 ,α
(n),η(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ(n))

ρ(β
(n)
i,e1

|β(n)
−i,e1 , ϕ

(n),α(n),η(n), ζ(n), ϵ(n))
, 1

]
(35)

と表される．数値計算では区間 [0, 1]で定義される一様

分布 U(0, 1)から，一様乱数 u ≈ U(0, 1)を発生させ，

β
(n+1)
1,e1

を以下のルールに従い決定する．

β
(n+1)
i,e1

=

{
β
(n)
i,e1

u > Θβ

β′
i,e1

u ≤ Θβ
(36)

c) ステップ 3　未知パラメータ α(n+1) の標本抽出

供用後経過年数分布の確率パラメータ αo(n+1) =

(α
o(n+1)
Zo , · · · , αo(n+1)

Z
o ) (o = 1, · · · , O) に関するパラ

メータ標本を，付録で示す独立MH法により発生させ

る．その際，提案分布として式 (28)で表されるディリ

クレ分布 π(αo)を用いる．提案分布 π(αo)より発生さ

せたパラメータ αozo(z
o = Zo, · · · , Zo)の n+ 1回目の

候補 αo′e2 が受容される確率は，

Θα(α
o′
e2 |α

o(n)
e2 )

= min

[
ρ(αk′e2 |β

(n),α
o(n)
−e2 ,η

(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ(n))

ρ(α
o(n)
e2 |β(n),α

o(n)
−e2 ,η

(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ(n))
, 1

]
(37)

と表される．

d) ステップ 4　未知パラメータ η(n+1) の標本抽出

供用後経過年数分布の確率パラメータ ηr(n+1) =

(η
r(n+1)
Zr , · · · , ηr(n+1)

Z
r ) (r = 1, · · · , R)に関してもステッ

プ 3と同様に，提案分布式 (28)で表されるディリクレ

分布 π(ηr)を用いて独立MH法によりパラメータ標本

を発生させる．提案分布 π(ηr)より発生させたパラメー

タ ηrzr (z
r = Zr, · · · , Zr)の n + 1回目の候補 ηr′e3 が受

容される確率は，

Θη(η
r′
e3|ηr(n)e3 )

= min

[
ρ(ηr′e3 |β

(n),α(n),η
r(n)
−e3 , ϕ

(n), ζ(n), ϵ(n))

ρ(η
r(n)
e3 |β(n),α(n),η

r(n)
−e3 , ϕ

(n), ζ(n), ϵ(n))
, 1

]
(38)

と表される．

e) ステップ 5 未知パラメータ ϕ(n+1) の標本抽出

未知パラメータ ϕ の条件付き事後確率密度関数

ρ(ϕ(n+1)|β(n),α(n),η(n), ζ(n), ϵ(n)) は定義域が 0 以上

という制約を有している．本研究ではこれを満たす提

案分布としてガンマ分布 h(γ0, γ1)を採用する．提案分

布 h(ϕ′|γ0, γ1)より発生させた n + 1回目の候補 ϕ′ が

受容される確率は，

Θϕ(ϕ
′|ϕ(n))

= min

[
ρ(ϕ′|β(n),α(n),β(n), ζ(n), ϵ(n))

ρ(ϕ(n)|β(n),α(n),η(n), ζ(n), ϵ(n))
, 1

]
(39)

と表現できる．

f) ステップ 6 潜在変数 ϵ(n+1) の標本抽出

潜在変数 ϵe4(n+1)(e4 = 1, · · · ,K)の条件付き事後確

率密度関数 ρ(ϵe4(n+1)|β(n),α(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ−e4(n))は

定義域が 0以上という制約を有している．本研究では

これを満たす提案分布としてガンマ分布 h(ϕ, 1/ϕ)を採

用する．提案分布より発生させた n+1回目の候補 ϵe4′

が受容される確率は，

Θϵ(ϵ
e4′|ϵe4(n))

= min

[
ρ(ϵe4′|β(n),α(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ−e4(n))

ρ(ϵe4(n)|β(n),α(n), ϕ(n), ζ(n), ϵ−e4(n))
, 1

]
(40)

と表現できる．

g) ステップ 7　アルゴリズムの終了判定

以上で求めたパラメータ推計量の更新値 β(n+1)，

α(n+1)，η(n+1)，ϕ(n+1)，潜在変数の更新値 ζ(n+1),

ϵ(n+1) を記録する．n ≤ n の場合，n = n + 1 とし

て，ステップ 2へ戻る．そうでない場合，アルゴリズ

ムを終了する．

なお，以上のアルゴリズムの初期段階においては，パ

ラメータの初期値設定の影響が残存している．このた

め，シミュレーション回数 nが十分大きな値になるまで

は，パラメータ標本の発生過程が定常過程に到達して

いないと考え，発生したパラメータ標本を除去するこ

とが望ましい．ここで，パラメータ標本として採用する

シミュレーション回数 nの最小値を nと表そう．すな

わち，ギブスサンプリングで求めたサンプルψ(n) (n =

n+1, n+2, · · · , n)を，事後確率密度関数 ρ(ψ|Ξ)から
の標本と見なすこととする．
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(4) 事後分布に関する検定統計量

MCMC法を用いた場合，パラメータの事後確率密度

関数 ρ(ψ|Ξ) は解析的な関数として表現できない．得ら
れた標本を用いてノンパラメトリックに分布関数や密

度関数を推計する事となる．ギブスサンプリングのう

ち，最初の n 個を事後分布への収束過程からの標本と

考え，標本集合から除外する．パラメータの標本添字

集合 Λ = {n+ 1, · · · , n}を定義する．このとき，パラ
メータ ψ の同時確率分布関数 G(ψ)は，

G(ψ) =
#(ψ(n) ≤ ψ, n ∈ Λ)

n− n
(41)

と表すことができる．ただし，#(ψ(n) ≤ ψ, n ∈ Λ)は

論理式 ψ(n) ≤ ψ, n ∈ Λが成立するサンプルの総数で

ある．記述の便宜を図るために，未知パラメータベクト

ル ψを ψ = (ψ1, · · · , ψKψ )と表現する．Kψ は潜在変

数を含めた未知パラメータの総数である．さらに，未知

パラメータ ψ の事後分布の期待値ベクトル µ(ψ)，分

散・共分散行列Σ(ψ)はそれぞれ

µ(ψ) = (µ(ψ1), · · · , µ(ψKψ ))′

=

 n∑
n=n+1

ψ
(n)
1

n− n
, · · · ,

ψ
(n)
Kψ

n− n

′

(42a)

Σ(ψ) =


σ2(ψ1) · · · σ(ψ1ψKψ )

...
...

...

σ(ψKψψ1) · · · σ2(ψKψ )

(42b)

と表される．また，ギブスサンプリングで抽出したパ

ラメータ標本を用いて，パラメータ ψの信用区間を定

義できる．100(1− 2κ)％信用区間は，標本順序統計量

(ψ
kψ
, ψkψ )(kψ = 1, · · · ,Kψ)は，

ψ
kψ

= arg maxψ∗
kψ#(ψ

(n)
kψ

≤ ψ∗
kψ

), n ∈ Λ

n− n
≤ κ

 (43a)

ψkψ = arg minψ∗∗
kψ#(ψ

(n)
kψ

≥ ψ∗∗
kψ

), n ∈ Λ

n− n
≤ κ

 (43b)

を用いて ψ
kψ

≤ ψkψ ≤ ψkψ と定義できる．MCMC法

では，初期パラメータ値 ψ0 が普遍分布である事後分

布からの標本である保証はない．ギブスサンプリング

で発生させた n個のサンプルの内，最初の n個の標本

ψ(n)(n = 1, · · · , n)を事後分布に収束する過程からの
サンプリングと考える．そのうえで，第 n + 1回目以

降の標本をとりあげる．n + 1 以降の標本が，普遍分

布である事後分布からの標本であるかどうかをGeweke

の方法を用いて仮説検定を試みる．いま，パラメータ

ψκψ (κψ = 1, · · · ,Kψ)のギブス標本ψ
(n)
κψ (n = n, · · · , n)

の中から，最初の n1 個と最後の n2 個のデータを取り

上げる．Gewekeは n1 = 0.1(n− n)，n2 = 0.5(n− n)

を推奨している．このとき，パラメータ ψkψ の不変分

布への収束を判断するための Geweke検定統計量は，

Zψkψ =
1ψkψ −2 ψkψ√

v21(ψkψ ) + v22(ψkψ )
N(0, 1)　 (44)

1ψkψ =
Σ
n+n1

k=n+1ψ
(k)
kψ

n1
2ψkψ =

Σnk=n−n2+1ψ
(k)
kψ

n2

v21(ψkψ ) =
2πf̂1ψkψ

(0)

n1
v22(ψkψ ) =

2πf̂2ψkψ
(0)

n2

と定義できる．ただし，fψlkψ
(x)(l = 1, 2)はスペクト

ル密度関数であり，2πf lψkψ
(0)の推計値は，

2πf̂ lψkψ
(0) =l ŵ0 + 2

q∑
s=1

w(s, q)lŵ
i
m (45)

1ŵ0 = n−1
1

n∑
n=n−n2+1

(ψ
(n)
kψ

− 1ψkψ )
2

2ŵ0 = n−1
2

n+n1∑
n=n+1

(ψ
(n)
kψ

− 2ψkψ )
2

1ŵ
i
m = n−1

1

n+n1∑
n=n+s+1

(ψ
(n)
kψ

− 1ψkψ )(ψ
(n−s)
kψ

− 1ψkψ )

2ŵ
i
m = n−1

2

n∑
n=n−n2+s+1

(ψ
(n)
kψ

− 2ψkψ )(ψ
(n−s)
kψ

− 2ψkψ )

w(s, q) = 1− s

q + 1

として求まる．qはスペクトル密度の近似度を表すパラ

メータであるが，Gewekeに従って 20を採用する．こ

こで，ψkψ の不変分布への収束性に関する帰無仮説H0

と対立仮説H1 を{
H0 : |Zψkψ | ≤ zψ/2

H1 : |Zψkψ | > zψ/2
(46)

と設定する．ただし，zψ/2 は帰無仮説を棄却するため

の臨界的な値である．有意水準 Ψ％で帰無仮説を仮説

検定する場合，zψ/2％ = 1 − Φ(zψ/2)を満足する値と

して定義できる．ただし，Φ(z)は標準正規分布の分布

関数である．

5. 適用事例

(1) データベースの概要

ベトナムが管理する橋梁の目視点検データベースを対

象として，本研究で提案した方法論の有効性を検討する．

今回は 2014年以降に実施された目視点検データをもと

にしたデータベースを用いて混合マルコフ劣化ハザー

ドモデルを推計した．記録されている橋梁は全て国道

に属しており，その大部分ががDRVN傘下の道路維持
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表–2 データベースに記載されている橋梁情報

項目 主な内容

構造形式 DGD,DUL,BGD,etc

所属州 計 58州

管理団体 RMBI～IV,PDOTs,etc

緯度・経度 緯度 [9.10◦,22.4◦],経度 [103.3◦,110.2◦]

橋長・横幅 橋長 [1.5m,1421m],横幅 [3.7m,36m]

設計荷重 H30-XB80,HL93,etc

橋梁下構造物 河川,道路,鉄道,etc

道路番号 計 108路線

管理局 (Road Management Bureau：RMB)，人民委員

会道路局 (Provincial Level Department of Transport：

PDOTs)に管理されている．ここで，データベース上で

橋梁ごとに記載されている橋梁情報を表-2に示す．デー

タベースには国道番号や管理地域などの異質性に関す

る情報が記録されているが，各橋梁の設計仕様の詳細

や構造条件・環境条件に関する記載が少なく，現時点で

は構造条件・環境条件等をハザードモデルの説明変数と

してとりあげることは断念せざるを得ない．ベトナム

の橋梁健全度評価は，損傷が橋梁の強度の低下に直結す

るような重要部材の健全性の平均値を表すBCI-critical

値と，部材ごとに重みづけを行った上で橋梁全体の健

全性を計算した指標である BCI-averageの２種類の健

全度指標が存在する，どちらも定義域は [0, 100]の連続

指標であり健全性が高くなるほど BCI値も高い値が記

録される．ただし，実際のマネジメントにおいては橋梁

全体の健全性指標 BCI-averageを用いて補修等の優先

順位の意思決定を行っているため，本研究で用いる健

全度として BCI-averageを採用した．データベース上

には合計で 5870橋の橋梁が記録されていたが，未点検

の橋梁も多く存在しており，1443橋がBCI値が記録さ

れていなかったためデータベースから除外した．よって

獲得したサンプルは 4427橋であった．また，BCIの定

義域は [0, 100]であり連続の値を取るが，マルコフ劣化

ハザードモデルを適用するため，DRVNの技術者等と

の協議により評価を 7段階に集約することとした．健

全度ごとの橋梁数を表-3に示す．図-2では，ベトナム

の橋梁の供用開始年の頻度分布を示す．この図から橋

梁の建設が 1975年に集中し，2000年以降に急増して

いることが読み取れる．1975年はベトナム戦争が終結

し，ベトナムが南北統一された年である．戦争終了後，

ベトナム全土で急速にインフラ整備が実施されたもの

と考えられる．また，ベトナムでは 1986年からさらな

る経済発展のため，社会主義経済から資本主義経済へ

の転換を目指してドイモイ政策を打ち出した．この政

図–2 供用開始年の頻度分布

図–3 健全度別供用開始年分布

策の中には国際社会への協調が柱の一つとして掲げら

れており，日本も 1992年にベトナム国へのＯＤＡを復

活させる等，外国資本によるインフラ整備が進んだ．さ

らに 2000年に外国投資法を改正したことにより，海外

の投資機関や外資系企業によるインフラ整備の直接投

資を行いやすくなったことも橋梁建設数が急増した一

因になっている．しかし，2006年になるとインフレが

起こり．ベトナム経済が悪化したため，インフレ対策と

して公共投資が縮小された結果，建設数は激減してい

る．このようにベトナムにおける橋梁建設分布はその

時代背景や経済状況に大きく左右されていることが分

かる．今回は情報が不十分という理由から分析の対象

とはしなかったが，時代背景や社会状況により建設橋

梁・補修工法の特性が変化することは大いに考えられ

る．図-3では、最新の点検記録による健全度とのその

橋梁の供用開始年の関係を示した．補修が行われてい

ないと仮定するならば，建設年が古くなるにつれ，健全

性の低い橋梁は増加していくはずである．しかし，各

健全度の供用開始年分布には傾向の大きな違いは見ら

れない．これは，新たな橋梁を建設するのと並行して，

一定数の橋梁に対しては供用開始時点から現在に至る

までに補修が行われ，健全度が回復した可能性が考え

られる．本来は補修履歴と突き合わせ、サンプルを修正

していくことが望ましいが，ベトナムでは補修時期，補

修箇所等の過去の詳細な補修履歴は残っていない．開発
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表–3 BCIの健全度変換

事後健全度 未補修橋梁 補修済橋梁 総推計サンプル
BCI 対応健全度 建設時点既知橋梁 (κ1) 建設時点未知橋梁 (κ2) (κ3) (κ1 + κ2 + κ3)

100～95 1 925 57 - 982

94～90 2 988 48 - 1036

89～85 3 1004 36 - 1040

84～80 4 626 33 - 659

79～75 5 350 35 - 385

74～70 6 190 31 - 221

69～ 7 98 6 - 104

総数 4181 246 - 4427

途上国においては補修履歴があることの方が稀である．

ただし，ある橋梁に対して補修がなされた，という補

修の有無の事実さえ分かれば，建設時点から点検時ま

での期間の中で補修が実施された時期を確率分布で与

えて推計を行うことで予測結果の精度の向上を図るこ

とが可能である．ベトナム国においては幸運なことに，

DRVNが VBMSのひとつとして GISシステムを採用

している．このシステムの中には，図-1で示すように

BCIや橋梁の情報をはじめとして点検時に記録された

橋梁の写真も確認することが可能である．そこで本研

究では写真データから補修の有無を確認し，どのタイ

プの補修が実施されたかについての情報をデータベー

スに加える．補修が明らかに判別できない場合は全て

補修がされていないものとして処理した．この方法論

は点検者の技術力によるばらつきが少なく，点検デー

タの蓄積が少ない開発途上国の劣化予測の初期ステー

ジにおいて，その精度を少しでも高めるために有効で

あると考える．ただし現段階では，推計にあたって必要

な補修についての情報が収集途中であるため，全ての

橋梁に対して補修が実施されていないという状況を想

定して議論を進める．表-3に示すように，供用開始年

の確率分布を用いた混合マルコフ劣化ハザードモデル

の推計のために，計 4427橋のサンプルが利用可能とな

り，そのうち供用開始年が不明である橋梁は 246橋と

全体の 5.5%程度であった．以降，供用開始年の判明し

ている 4181橋で構成されるデータベース (κ1)を完全

データベースと呼び，建設時点が不明の 246橋で構成

されるデータベース (κ2)を不完全データベースと呼ぶ．

(2) 推定結果

5.(4) で示した供用開始年不明橋梁を含むデータ

ベース (κ1 + κ2) を用いて，混合マルコフ劣化ハ

ザードモデルの期待劣化パスを算出する．橋梁の健

全度は 7 段階で表されるため，健全度 7 の状態を

除く合計 6 つの健全度に対して，混合マルコフ劣化

ハザードモデルを定義できる．標準ハザード率の説

明変数は定数項のみで表した．また，異質性を決定

するカテゴライズは，橋梁の管理団体ごとで分類し，

k={RMBI,RMBII,RMBIII,RMBIV,PDOTs,その他 }
の 6種類の異質性グループに大別して推計を行った．ベ

トナムでは国道管理の際に国土を４分割してそれぞれに

管理団体を割り振っており，それがRMBである．RMB

は主に主要基幹道路を管理し，その主要幹線道路から分

岐した道路を各 PDOTが管理しているのが一般的であ

る．また今回は，管理団体ごとに建設時期の分布に特徴

が現われると仮説を立て，異質性のグルーピングと同様

に，o={RMBI,RMBII,RMBIII,RMBIV,PDOTs,その

他 }の各グループで異なるパラメータを定義した．表-4

において，3及び 4の手順で混合マルコフ劣化ハザード

モデルにおけるハザード率の未知パラメータおよび異

質性パラメータの確率分布を与える形状パラメータの

推計結果を示す．各パラメータにおいて事後分布の期

待値 β̂，ϕ̂，90％信頼区間 (ψκ
kψ
, θ
κ

kθ
)(kθ = 1, · · · ,Kθ)，

および Geweke検定統計量が算出される．ギブスサン

プリングによるサンプル発生数に関しては，n = 1000，

n̄ = 10000とした．Geweke検定統計量はいずれも有意

水準 5％である 1.96を下回っており，事後分布に収束

していることが分かる．表-4の推計結果を用いて，建

設時点の確率分布を用いた混合マルコフ劣化ハザード

モデルの期待劣化パスを算出する．健全度 iの標準ハ

ザード率の推計値を用いれば，当該橋梁グループに関

する劣化状態 iの標準ハザード率は，

λki = exp(βi,1) (47)

と定義できる．式 (47)は，混合マルコフ劣化ハザード

モデルにおいて，異質性パラメータの値を ϵk = 1に設

定した場合に他ならない．このように異質性パラメー

タの値を 1に設定することにより，橋梁グループ全体

の平均的な劣化過程を表現できる．さらに，標準ハザー

ド率を用いれば，当該橋梁グループの各劣化状態にお

ける期待寿命（任意の健全度における滞在時間）ET ki
は，式 (6)を用いて，

ET ki =

∫ ∞

0

dF̃i(y
k
i ) =

1

λ̃ki
(48)
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表–4 ベイズ推計の結果

事後分布 健全度 定数項

統計量 βi,1

期待値 -2.1469

(下限 5％,上限 5％) 1 (-2.015,-2.404)

Geweke検定統計量 0.234

期待値 -2.0939

(下限 5％,上限 5％) 2 (-1.922,-2.401)

Geweke検定統計量 0.849

期待値 -2.2420

(下限 5％,上限 5％) 3 (-1.898,-2.322)

Geweke検定統計量 -0.123

期待値 -2.2373

(下限 5％,上限 5％) 4 (-1.963,-2.975)

Geweke検定統計量 0.976

期待値 -1.9544

(下限 5％,上限 5％) 5 (-1.403,-2.141)

Geweke検定統計量 0.184

期待値 -2.4822

(下限 5％,上限 5％) 6 (-2.303,-2.841)

Geweke検定統計量 0.584

期待値 3.432

(下限 5％,上限 5％) ϕ (2.940,3.841)

Geweke検定統計量 1.582

と表される．また，初期時点から，健全度 i(i = 2, · · · , J)
に進展するまでに要する平均的所要時間 E[T ](i)は，

E[T ](i) =

i∑
j=1

1

λ̃kj
(49)

と定義でき，これを期待劣化パスと呼ぶ．ここで，ベイ

ズ推計を用いて算出した期待劣化パスを図-4に示す．全

橋梁の平均的な期待寿命はベイズ推計の結果から 54.48

年と算出された．各管理団体ごとに期待寿命はばらつ

きがあり，最も劣化が速いグループは RMBIで期待寿

命は 43.25年，最も劣化が遅いグループは RMBIIIで

期待寿命が 76.55年であった．全体でみると，ベトナ

ム北部の RMBIと RMBIIが平均的期待寿命を下回る

のに対して，ベトナム南部の RMBIIIと RMBIVが平

均的期待寿命を大きく上回る結果が出た．これにはい

くつかの要因が考えられるが，その 1つにベトナムの

橋梁は様々な国の海外資本によって建設されたものが

多く，各国で設計の基準は異なるため，どの国が建設

に関わったかで劣化速度の地域差が生じた可能性が考

えられる．しかしながら，本研究で扱ったデータでは，

詳細かつ正確な橋梁の環境条件・構造条件が含まれて

いないため，現段階で北部と南部の橋梁の明確な違い

図–4 劣化曲線

を分析することはできず，その実現のためにはデータ

ベースの高度化が必要不可欠である．ただし今回の結

果に加えて，今後各管理者の管理体制の違いや所有す

る橋梁の特徴を明らかにすることができれば，どのよ

うな因子に従って劣化速度の変化が生じるのかについ

て示唆を与えることができる．

次に，供用開始時点未知の橋梁グループ (κ2)の建設

時点分布の事後確率について議論する．本研究では，供

用開始時点未知の橋梁の建設時点の分布を求める際に

ディリクレ分布 (式 (28))を用いている．この時 ν は外

生的に与えるパラメータであり，建設時点が既知であ

るカテゴリー κ1の橋梁の各建設時点の累積数で与えて

いる．図-5では，カテゴリー κ1 から得られた観測値

とベイズ推計の後に得られた推計結果を RMBIを例に

取って比較した．観測値は各建設年度の累積値をカテ

ゴリー κ1 の全橋梁数で除した場合の存在確率である．

この図からも分かる通り，推定結果の分布形は観測値

と酷似したものとなっている．これはディリクレ分布

に従う潜在変数 αo は外生的にパラメータ ν が与えら

れた時，独立ＭＨ法によって提案分布 π(αo)からサン

プリングされる．ν の値はベイズ更新の回数によらず

一定であるため，この例で示したような局所的に分布

が集中しているような形状となった場合，潜在変数αo

が更新されにくく，結果として初期状態から値が大き

く変化しないといった問題を抱えている．

(3) 不完全データベースの精度検証

5.(2)でも述べたように，建設時点の推計に供用開始

年の既知のグループの確率分布を用いるという特性上、

劣化予測モデルの推計結果が供用開始年が既知のグルー

プの確率分布の形状と供用開始年が既知・未知の橋梁数

比に大きく依存すると考えられる．このことから、当

然ながら供用開始年が既知・未知の橋梁数比によって、

推計精度も大きく異なってくると予想される．本研究で
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図–5 供用開始時点の確率分布

は全橋梁に対して供用開始時点未知の橋梁の割合が少

なかったため，有意な結果が得られたが，この状況が他

の開発途上国においても成立する保証はない．むしろ

彼らにとっては実際のマネジメントにあたって，劣化予

測結果の精度が担保され続けるためには，データベー

スにどの程度の欠損まで許容することができるのかを

知ることが最重要事項である．そこで本章では情報の

不完全性に起因して期待劣化パスの推計精度がどのよ

うに変化するかの検証のため，擬似的に供用開始年が

既知の橋梁から無作為に抽出し，供用開始年が未知と

仮定し、既知・未知の橋梁数比を変化させて期待劣化

パスを求める．ここでは，完全データベース κ1のみで

構成されるデータベースを用いた推定結果を理想的な

結果とし，その中でどの程度供用開始年未知の橋梁が

増えたら同様の推定結果を得ることができなくなるか

を明らかにする．いま，完全データベース (κ1)に基づ

いて推定したパラメータ推定値を ψ̂(ψ̂ = β̂, α̂, η̂, ϕ̂, ϵ̂)

と表す．さらに，データベースDt(t = 1, · · · , T )に基
づいて推定した推定値を ψ̂

t
(ψ̂

t
= β̂

t
, α̂t, η̂t, ϕ̂t, ϵ̂t)と

表す．ここでこれらの推定値を用いて

µ̂ = ψ̂
t
− ψ̂ (50)

を定義する．ここで完全データベースに基づいて推定し

た混合マルコフ劣化ハザードモデルとデータベースDi

に基づいて推定した混合マルコフ劣化ハザードモデル

が一致するか否かを分析するために，推定値間 θ̂, θ̂
t
の

同一性を検定するための Chowテストを利用する．す

なわち，混合マルコフ劣化ハザードモデルの一致性を

検定するための帰無仮説H0 と対立仮説H1 を{
H0 : µ̂ =and O

H1 : µ̂ ̸=or O
(51)

と定義する．ただし O は零行列である．帰無仮説 H0

は全てのパラメータが対象である．一方，帰無仮説H1

は任意の要素に対して一つでも条件式が成立すること

を意味する．データベースDt に基づいた推定結果が，

完全データベースの推定結果と一致するという帰無仮

説H0を対立仮説H1に対して検定するための尤度比検

定統計量は，

ξ = 2 ln
L(β̂, α̂, η̂, ϕ̂, ϵ̂, ψ̂)
L(β̃, α̃, η̃, ϕ̃, ϵ̃)

(52)

と表せる．また，ln[L(β̂, α̂, η̂, ϕ̂, ϵ̂, ψ̂)] は制約がな
い（帰無仮説 H0 の制約がない）場合の尤度を，

ln[L(β̃, α̃, η̃, ϕ̃, ϵ̃)]は帰無仮説 H0 の制約下での尤度を

表す．β̃, α̃, η̃, ϕ̃, ϵ̃は帰無仮説 H0 の下での推定値を表

す．この時検定統計量 ξ が棄却域 ξ ≥ χ2
100−α(f)に入

れば，有意水準 α%で帰無仮説H0を棄却できる．ただ

し，ξ ≥ χ2
100−α(f)は自由度 f の χ2分布における棄却

域を表す．帰無仮説H0が棄却された場合，データベー

スDi に基づいて推定した混合マルコフ劣化ハザード

モデルは，完全データベース κ1に基づいて推定した混

合マルコフ劣化ハザードモデルと一致しないと判断で

きる．

6. 今後の展望

本研究ではデータベース内に１）供用開始年が未知

の橋梁が存在する場合，２）補修年が未知の橋梁が存

在する場合を想定し，それらの建設・補修時点の確率

分布を仮定して劣化予測を行う手法を開発した．しか

しながら，現在補修タイプがどのように大別されるか

や各補修後の回復健全度について十分な検証を行うこ

とができておらず，現地の技術者との議論を通して定

義を定める必要がある．従って，本研究においても供

用開始年の不完全性のみ考慮した分析で留まっている

のが現状である．ただし，アセットマネジメントの高

度化が進んでいない開発途上国においては，アセット

マネジメントシステム高度化の第一ステージとして供

用開始年の不完全性のみ考慮した分析だけでも十分有

用であると考える，しかしながら，今後より推計精度

の向上を目指した場合，供用開始時点と最新の点検時

点の健全度のみを用いてモデルの推計を行う方法論は，

補修による健全性の向上の可能性を考慮に入れていな

いため，橋梁の寿命を過大評価してしまう危険性があ

る．この理由から，本研究で提案した補修時点を考慮

に入れて劣化予測を行う方法論は今後必要となるだろ

う．たとえ，明確な補修時点が明らかではないとして

も，補修の存在が確定している橋梁には補正をかける

ことで推計精度は必ず向上する．よって，今後の本研

究の方針は補修における情報を収集し，今回提案した

方法論に従ってモデル推計を行う．その上で今回の供

用開始年が不明の橋梁のみを考慮した場合と結果にど

れだけの差異が生じるのかを検証し，その結果の考察

を行う．また，今回は方法論のみの提案となったが，モ

デル推計の際に情報が不完全な橋梁がデータベース内

に含まれる割合が変化した場合，どのように結果に差
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異が生じるのか，つまり，実際のマネジメントの意思

決定の論拠として用いることができるレベルで推計精

度が担保され続けるためには，データベースにどの程

度の欠損まで許容することができるのかを検証するた

めに chow検定を行う必要がある．

付録　MH法

直接サンプリングできない条件付き事後確率密度関

数からの標本を得るためにMH法を用いる．具体的に

は，π(βe1 |β−e1 ,α,η, ϕ, ζ, ϵ)からのサンプリングに対

しては，ランダムウォークMH法を，その他の条件付

き確率密度関数からのサンプリングに対しては，独立

MH法をそれぞれ適用する．MH法自体に新規性がな

いが，読者の便宜を図るためにサンプリング手法につ

いて若干の説明を加える．MH法では事後分布（目標

分布）からのサンプリングが難しい場合に，これを近

似するような分布（提案分布）からサンプリングを行

う．これと同時に目標分布と提案分布の差異を修正す

る．これらの操作をギブスサンプリングに従い繰り返

したとき，充分に大きな繰り返し回数においてサンプ

リングされた標本は，目標分布からランダムサンプリ

ングされた標本とみなすことができる．

いま，観測値集合 Ξ̇ の下であるパラメータ θ̇ の目

標分布を ρ(θ̇|Ξ̇) と表す．提案分布の確率密度関数を
q(θ̇′|θ̇(n−1))と表す．提案分布を用いて n回目のサンプ

リングで事後分布からの標本の候補として q(θ̇′|θ̇(n−1))

に従う標本 θ̇′を発生させる．提案された標本 θ̇′は目標

分布 ρ(θ̇|Ξ̇)からの標本ではないために，その差異を修
正するために，確率

Θ(θ̇′|θ̇(n)) = min

[
ρ(θ̇′|Ξ̇)ρ(θ̇′|θ̇(n))

ρ(θ̇(n)|θ̇′)
, 1

]
(.53)

に従って受容し，θ̇(n+1) = θ̇′ とする．また，棄却され

た場合には，θ̇(n+1) = θ̇(n) とする．

選択する提案分布により，様々なMH法が考案され

ている．１つの基本的な方法は，n+ 1回目の候補を

θ̇′ = θ̇(n) +N(0, Iv) (.54)

で表されるランダムウォークにより発生させる．なお，

N(0, Iv)は 0ベクトルを平均，Ivを分散共分散行列と

した多次元正規分布であり，I は単位行列を表す．v =

(v1, v2, · · · )はステップ幅を定めるパラメータベクトル
である．このとき，提案分布の確率密度 q は (θ̇′, θ̇(n))

に関して対称となるために，ランダムウォークにより

発生させた候補 θ̇′ は確率

Θr(θ̇
′|θ̇(n)) = min

[
π(θ̇′|Ξ̇)
π(θ̇(n)|Ξ̇)

, 1

]
(.55)

で受容される．一方で，事後分布の制約を考慮して提

案分布を選択することも考えられる．特に，n+1回目

の候補について q(θ̇′|θ̇(n)) = q(θ̇′)のような確率密度を

有する提案分布を用いる方法は独立MH法と呼ばれる．

このとき，独立MH法の提案分布により発生させた候

補 θ̇′ が受容される確率は次式で定義できる．

Θ(θ̇′|θ̇(n)) = min

[
π(θ̇′|Ξ̇)q(θ̇(n))
π(θ̇(n)|Ξ̇)q(θ̇′)

, 1

]
(.56)
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