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社会基盤施設のアセットマネジメントの重要性の高まりに伴い，施設の劣化状態を離散的に評価した指標で
ある健全度を対象とした劣化予測モデルの開発が進んでいる．供用開始時点からの経過時間を考慮可能な劣化
予測モデルとして多段階ワイブル劣化ハザードモデルが開発されている．一方，同モデルは推計時に実施する
多重積分に起因し計算時間が膨大になるという課題が存在した．そのため，これまで乱数の生成法の改良によ
り計算時間の短縮が行った推計手法が開発されている．しかし，推計を行う上での専門性が高く，多様な分析者
の存在を考えた場合必ずしも容易であるとは言えない．そのため，本研究では，離散確率分布を用いて劣化過
程を表現することにより推計時に数値積分を用いない劣化の時間依存性を考慮可能な劣化予測モデルの構築を
行う．さらに，提案手法の有用性を実際の目視点検により得られたデータを用いて検証する.
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1. はじめに

高度経済成長期に国主導の下，日本の社会基盤施設
は急速に整備が進められた．それから，およそ半世紀
が経過し，各地で施設の劣化が顕在化している．しか
し生産年齢人口の減少や，国の財政状況の悪化などの
近年の国内情勢を鑑みると，社会基盤施設の維持管理・
更新に対する支出の増大は避けなければならない．そ
のため，国はこれまで以上に戦略的な維持管理に取り
組む姿勢を明確にしており，維持管理・更新等に係る
トータルコストの縮減を図るため，平成 25年にはイン
フラ長寿命化基本計画の策定に至っている 1)．トータ
ルコストの縮減を実現するためには，将来時点におけ
る施設の状態を把握することが重要な要素となる．し
かし，施設の劣化は環境条件や利用状況などの複合的
な要素に依存するため，将来時点の施設の劣化状況を
確定的に把握することは困難である．このような場合，
施設の点検データを集積し，統計的に劣化予測を行う
手法が有効となる．
統計的劣化予測手法として，施設の劣化状況の離散

的に評価した指標である健全度を対象とする手法が数
多く開発されてきた．たとえば，津田等 2)は施設の健
全度間の推移を瞬間的な劣化確率であるハザードを用
いて表現した．その際，ハザードが時点に依らず一定で
あるとしてハザードモデルを構築した．ハザードが一
定である場合，施設の劣化過程は無記憶性を持つため，

前後 2回の目視点検結果と，その点検間隔のみを用い
て劣化予測を行うことができる．また，算出されるマ
ルコフ推移確率により，容易に健全度寿命を算出でき
る．ハザードが一定であることは実際の劣化過程との
乖離があるものの得られる利点が多いため劣化予測手
法として多くの適用事例がある．一方，青木等 3)はハ
ザードの経時変化を考慮し，ハザードモデルの構築を
行った．この場合，施設の劣化過程の時間依存性を考
慮できるため，実際の劣化過程との融和性は高いとい
える．しかし，このモデルの推定にあたっては，健全
度情報や点検間隔に加え，供用開始時点の情報が必要
となる．また，推移確率を解析的に算出することが困
難であり，計算にあたって多重積分を行う必要があり，
計算時間が数か月単位と膨大になる場合も存在するこ
とから，適用事例の蓄積が十分とはいえない．そのた
め，時間依存性を考慮しつつも，推定手法が比較的簡
便で計算時間を短縮可能であるモデルが開発されれば，
劣化予測の際の選択肢の一つとなると考えられる．
以上の問題意識の下，本研究では劣化過程の時間依
存性を考慮することが可能な劣化予測モデルの構築を
行う．具体的には各健全度の寿命を離散確率分布を用
いて表現する．このとき，推移確率は総和計算により
算出することができる．また，施設の劣化は単位時間
の経過毎における劣化の生起の有無として表現される
ため，概念的な理解が容易になるといえる．
以下，2.で本研究の基本的な考え方を述べ，3.で離
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散時間モデルについて述べ，更に離散確率分布を用い
て劣化予測モデルを構築する．4.で尤度関数を算出し，
モデルの推定方法について述べる．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 劣化の時間依存性
統計的劣化予測では施設の健全度寿命を確率変数と

して扱う．これまで，劣化過程をハザードを用いて表現
するモデルが多数開発されている 2),3)．社会基盤施設
においてハザードは，ある時点まで健全度を維持した
施設が，次の時点において健全度の推移が生起すると
いう条件付き確率として定義される．ハザードとして
与える関数により，様々な劣化過程を表現することが
可能となる．代表的な劣化予測モデルであるマルコフ
劣化ハザードモデルでは，ハザードを定数として与え
ている．ハザードが常に一定値を取る場合，劣化過程
は時間依存性を持たない．しかし，ハザードを定数と
して与えた場合，寿命の推定に必要となる時間情報が
点検間隔のみであることや，推移確率が解析的に表示
できるため推計時の扱いが容易になるなど，様々な利
点を獲得できる．また，マルコフ劣化ハザードモデル
を基に拡張させたモデルが多数開発されている 5)−8)．
一方で，多段階ワイブル劣化ハザードモデルでは，ハ

ザードとしてワイブルハザード関数を与える．ハザー
ドは経過時間のべき乗であるため，劣化が生起する確
率は時間の経過に伴い変化する．そのため，より柔軟
に劣化過程を表現することができる．しかし，ワイブ
ルハザード関数を用いた場合，寿命の推定の際に点検
間隔に加え，供用開始時点に関する情報が必要となる．
また，推移確率が解析的に表示することが困難であり，
推移確率の算出のためには多重積分を行う必要がある
9),10)．そのため，ハザードを定数とした場合と比較し
て，分析の際に多くの情報が必要になり，分析者に求
められるスキルが高くなると考えられ，推計を実施す
る上での障壁が高くなるといえる．
劣化予測を行う場合，管理下の施設の劣化過程や，獲

得できるデータの内容，分析環境などを踏まえて，劣
化予測モデルを選択する必要がある．そのため，劣化
速度の経時変化を考慮可能であり，比較的推定が容易
な劣化予測モデルを構築することは，統計的劣化予測
手法の利用の拡大に寄与するといえる．本研究では時
間依存性を考慮しつつ，多段階ワイブル劣化ハザード
モデルにおいて必要であった多重積分を必要としない
劣化予測モデルの構築を行う．具体的には，施設の劣化
過程を離散時間軸上で定義し，寿命の確率変数を離散
確率分布に従うものとし，推移確率の算出が容易，か
つ概念的な理解が容易なモデルの構築を試みる．また，

その際，施設の劣化過程の時間依存性が考慮可能であ
ることを示す．

(2) モデル化の前提条件
社会基盤施設は材料や構造，周辺環境などの複合的
な要因に影響を受け劣化が進展する．そのため，将来
時点における施設の状態を確定的に予測することは困
難である．いま，供用開始からの経過時点を利用し，施
設の劣化状態を時間依存的な確率により表すことを考
える．
まず，施設の点検が 1回のみ実施されている場合を考
える．供用が開始された時点を τ0とする．時刻 tにおけ
る施設の健全度を状態変数h(t) = i(i = 1, . . . , I)を用い
て表す．時点 τ0から時間 sが経過した時点 τ(= τ0+ s)

における健全度は h(s)と表される．τ0, τ の 2時点間の
劣化過程は時点 τ0において健全度 1が観測され，時点
τ において健全度 iが観測される確率として記述でき，

Prob[h(s) = i|h(0) = 1] = πi(s) (1)

となる．この確率を各健全度 i(i = 1, . . . , I)に対して
定義することにより，供用開始時点からの経過時間に
依存する確率ベクトル

Π(s) =


π1(s)
...

πI(s)

 (2)

が得られる．なお，Iは対象とする施設において最も劣
化が進行している状態を表す．また，推移確率の定義よ
り∑I

i=1 πi(s) = 1が成立する．本研究においては，施設
に対し複数回の点検が実施されている場合における推移
確率の算出も行う．同様に供用開始時点を τ0とする．時
点 τ0を基準とした時間 sA経過後の時点 τA(= τ0+ sA)

において，健全度 h(sA) = i(i = 1, . . . , I)が観測され，
さらに τAから時間 sBだけ経過した時点 τB(= τA+sB)

において，健全度 h(sA + sB) = j(j = i, · · · , I)が観測
されるという同時生起確率 πij(sA, sB)は

πij(sA, sB) = Prob[h(sA) = i, h(sA + sB) = j] (3)

と表すことができる．同時生起確率を生起しうる各健
全度の組 i, j(1 ≤ i ≤ j ≤ I)について考えると，供用
開始時点からの経過時間に依存する同時生起確率行列

Π(sA, sB) =


π11(sA, sB) . . . π1I(sA, sB)

...
. . .

...

0 · · · πII(sA, sB)

(4)
が得られる．健全度は補修等が実施されない限り自然
に回復することはないため，同時生起確率行列は上
三角行列となる．推移確率の定義より各行について∑I

j=i πij(sA, sB) = 1 が成立する．また，I は最も劣
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図–1-a 連続時間モデル 図–1-b 離散時間モデル

図–1 連続時間モデルと離散時間モデルの概念図

化が進行した状態であり常に πII(sA, sB) = 1 が成立
する．

(3) 連続時間モデルと離散時間モデル

時間軸の観点から，劣化予測モデルは健全度寿命を
時間軸上の連続値として扱うモデル（以下，連続時間モ
デル）と，時間軸上の離散値として扱うモデル（以下，
離散時間モデル）に大別できる．本研究では，健全度
推移は時間軸上の離散点においてのみ許容されるため，
以下では離散時間モデルについて取り上げる．連続時
間モデルについては文献 2)を参照されたい．離散時間
モデルでは健全度 i(i = 1, . . . , I)の寿命を離散確率変
数として扱う．健全度はその値が大きいほど施設の劣
化が進行していることを表し，i = I は施設の劣化が最
も進行している状態であることを表す．また，施設の供
用が開始された時点の劣化状態を健全度 1とする．健
全度 iの健全度寿命を xi として離散確率変数 Xi を導
入する．図–1に両モデルの概念図を示す．図–1では，
施設の健全度が 1 → 2 → 3と劣化が進行していく過
程を示している．このとき，各健全度寿命は x1, x2 で
あり，これは確率変数 X1, X2 の実現値である．なお，
同図では微小時間（連続時間モデルの場合)，単位時間
（離散時間モデルの場合）における劣化が隣接健全度の
みである場合を想定している．

3. 離散時間モデルの構築

(1) 離散確率分布による劣化過程の記述

ハザードとしてワイブルハザードを用いた場合，健
全度寿命はワイブル分布に従う．本研究ではワイブル
分布に対応する離散確率分布を用いて健全度寿命を表
現する．Y を形状パラメータm′，尺度パラメータ η′の
ワイブル分布に従う確率変数とする．ワイブル分布の

確率密度関数を d(y)とする．d(y)は次式で与えられる．

d(y) =
m′

y

(
y

η′

)m′

exp

{
−
(
y

η′

)m′}
(5)

また，生存関数 D̃(y)は，

D̃(y) = exp

{
−
(
y

η′

)m′}
(6)

と表される．yが y = ζT (ζ ∈ N )と単位時間 T の自然
数倍として表されるとすると，式 (6)は，

D̃(ζ) = exp

{
−
(
ζT

η′

)m′}
(7)

と書き換えられる．X を確率変数とする．また，r(x)

を確率質量関数とする．r(x) = Prob(X = x)を D̃(ζ−
1)− D̃(ζ)として定義すると，

r(x)

= D̃(ζ − 1)− D̃(ζ)

= exp

{
−
(
ζT − T

η′

)m′}
− exp

{
−
(
ζT

η′

)m′}
= exp(−θ(ζT − T )m)− exp(−θ(ζT )m) (8)

となる．なお，θ = (1/η′)m
′ である．m = m′, η = η′

と表すと，m, ηはそれぞれ r(x)の形状パラメータ，尺
度パラメータを表す．累積分布関数を R(x)とすると，
R(x)は，

R(x) =

ζ∑
t=1

r(t)

= 1− exp {(−θ(ζT )m)} (9)

となる．また，このとき r(x), R(x)は離散ワイブル分
布 11) の確率質量関数，分布関数にそれぞれ一致する．
生存関数を S(x)とすると S(x)は，

S(x) = 1−R(x)

= 1− [1− exp (−θ(ζTm))]

= exp {−θ(ζT )m} (10)

と表される．
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図–2 離散ワイブル分布のハザード

(2) 離散ワイブル分布におけるハザード
多段階ワイブル劣化ハザードモデルでは，ハザード

としてワイブルハザード関数を与える．また，ハザー
ドの各パラメータを変化させることにより劣化の時間
依存性を表現できる．本節では，健全度寿命が従う分
布として，離散ワイブル分布を用いる場合でも同様に
時間依存的な劣化過程の表現が可能であることを示す．
ある時点 (ζ − 1)T まで健全度を維持していた施設が，
時点 ζT において健全度が推移するという条件付き確率
を表す離散ワイブル分布のハザードは次式で表される．

λ(ζT ) =
r(ζT )

S(ζT − 1)

= 1− exp [θ {(ζ − 1)T}m − θ{ζT}m] (11)

形状パラメータ m,及び尺度パラメータ η を変化させ
た場合のハザード関数を図–2に示す．m < 1のときハ
ザードは初期時点に最大値をとり，以降単調減少する．
このとき施設の劣化過程に初期不整が生じやすいこと
を表す．m = 1のときハザードは一定値を示し，離散
ワイブル分布は幾何分布に一致する．また，m > 1の
ときハザード関数は単調増加する．このとき，施設が時
間経過に伴い劣化が進行しやすくなることを表す．こ
のように離散ワイブル分布を用いた場合でもハザード
関数の形状パラメータm，尺度パラメータ ηを変化さ
せることにより時間依存的な劣化過程を表現できるこ
とが分かる．

(3) 初期状態からの推移確率
目視点検が 1回実施されている場合を考える．このと

き，供用開始時点 τ0，および τ0における健全度 i0(i0 =

1)，目視点検の実施時点 τ，および τにおける健全度 iが
データとして獲得される．時点 τ において健全度 iが観
測される状態推移確率をπi(s)と表す．ただし s = τ−τ0

である．
a) i = 1の場合
目視点検が実施され，劣化状態が健全度 1と評価さ

れた場合を考える．この事象が観測されるためには，時

点 τ0に施設の供用が開始され，１回目の目視点検が実
施される時点 τ まで，初期健全度 i = 1を維持すれば
よい．つまり，推移確率 π1(s)は，

π1(s) = F̃1(s) (12)

により算出される．
b) i = 2の場合
目視点検が実施され，劣化状態が健全度 2と評価さ
れた場合を考える．簡単のため，健全度推移 1 → 2が
生起した時点 τ1が観測されているとする．この健全度
推移が観測されるためには，時点 τ0に施設の供用が開
始され，時点 τ1まで期間 ζ̃1(= τ1− τ0)にわたって健全
度 1が継続した後，時点 τ1で健全度推移 1 → 2が生起
し，以降，時点 τ まで健全度 2が継続すればよい．こ
のとき，状態推移確率 π2(s)は，

π2(s) = f1(ζ̃1)F̃2(s− ζ̃1) (13)

により算出される．しかし，健全度推移 1 → 2が生起
した時点 τ1を実際に観測することは困難であり，ζ1は，

1 ≤ ζ1 ≤ s (14)

の範囲で任意の整数値を取る．よって，推移確率 π2(s)

は，

π2(s) =

s∑
ζ1=1

f1(ζ1)F̃2(s− ζ1) (15)

により算出される．
c) 3 ≤ i ≤ I の場合
目視点検が実施され，初期健全度から 2段階以上の健
全度推移が観測された場合を考える．各健全度推移が生
起した時点 τ1, . . . , τi−1が既知であるとする．このとき，
時点 τ において 1 → iが観測されるためには時点 τ0に
施設の供用が開始され，時点 τ1まで期間 ζ̃1(= τ1 − τ0)

にわたって継続し，τ1で健全度推移 1 → 2が生起，さ
らに時点 τ2(= τ1 + ζ̃2)まで健全度 2が継続した後，τ2

において健全度推移 2 → 3が生起し，以降同様に繰り
返し，時点 τi−1(= τi−2 + ζ̃i−1)に健全度推移 i− 1 → i

が生起した後，時点 τ まで健全度 iが継続すればよい．
このとき状態推移確率 πi(s)は，

πi(s)

= f1(ζ̃1)f2(ζ̃2) · · · fi−1(ζ̃i−1)F̃i

(
s−

i−1∑
m=1

ζ̃m

)
(16)

と算出される．しかし，実際は各健全度の継続時間 ζを
観測することは困難であり，各健全度の継続時間 ζl は

i−1∑
l=1

ζl ≤ s (17)
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を満たす範囲で任意の自然数を取る．よって，状態推
移確率 πi(s)は，

πi(s) =

s−(i−2)∑
ζ1=1

s−ζ1−(i−3)∑
ζ2=1

· · ·
s−

∑i−2

m′=1
ζm′∑

ζi−1=1

f1(ζ1)f2(ζ2) · · · fi−1(ζi−1)F̃i

(
s−

i−1∑
m=1

ζm

)
(18)

となる．

(4) 目視点検が複数回実施されている場合

施設に対して目視点検が複数回実施されている場合
を考える．供用開始時点を τ0とする．τ0を基準とした
2時点 τA, τB(τ0 < τA < τB)において目視点検が実施
され，それぞれ健全度 i, j(1 ≤ i ≤ j ≤ I)が観測された
とする．この健全度推移が観測されるためには，供用開
始後の時点 τi−1に健全度推移 i− 1 → iが生起した後，
期間 yi にわたって健全度 iが継続し，τA(= τi−1 + yi)

における 1回目の目視点検により健全度 iが観測され，
以降 τi(= τA + zi)まで，健全度 iが継続した後，τiで
健全度推移 i → i + 1が生起し，さらに，時点 τj−1 に
おいて健全度推移 j − 1 → jが生起し，以降 τB まで健
全度 jを維持，そして τB における 2回目の目視点検に
より健全度 j が観測される必要がある．
簡単のため，各健全度推移が生起した時点 τ1, . . . , τj−1

が既知であるとする．また，各健全度の継続時間を
ζ̃1, . . . , ζ̃j−1 と表す．1 回目の点検が実施された時点
τA が τi−1 から ỹi 経過した時点であるとすると，時
点 τA に健全度 i，時点 τB に健全度 j が観測される
確率は，時点 τA において健全度 i が継続していると
いう条件の下，時点 τB に健全度 j が観測されるとい
う条件付き確率質量として与えられる．確率質量を
gij(sB , ζ̃i, ζ̃i+1, · · · , ζ̃j−1|ỹi)とすると，

gij(sB , ζ̃i, ζ̃i+1, · · · , ζ̃j−1|ỹi)

=
fi(ỹi + z̃i)

F̃i(ỹi)

j−1∏
m′=i+1

fm(ζ̃m′)F̃j(sB − z̃i −
j−1∑

m=i+1

ζ̃m)

(19)

と表される．しかし，実際に各健全度推移が生起した時
点は不観測であり zi, ζi+1, . . . , ζj−1は，それぞれ，zi(≥
1), ζi+1(≥ 1), . . . , ζj−1(≥ 1) かつ，zi + ζi+1 + · · · +
ζj−1 ≤ sB を満たす範囲で任意の整数値を取る．これ
より ỹi のみが既知であるとの仮定の下，時点 τA で健
全度 iおよび，時点 τB で健全度 jが観測される条件付
き確率質量 κij(sB , zi, ζi+1, . . . , ζj−1|ỹi)は，次式で与え

られる．
κij(sb, zi, ζi+1, . . . , ζj−1|ỹi)

=

sB−(j−i+1)∑
zi=1

sB−zi−(j−i+1)∑
ζi+1=1

· · ·
sB−zi−

∑j−2

m′=i+1∑
ζj−1=1

gij(sB , ζi, ζi+1, · · · , ζj−1|ỹi) (20)

また，時点 τAにおいて健全度 iが観測される確率質量
ξi(sA, ỹi)は次式で与えられる．
ξi(sA, ỹi) =

sA−ỹi∑
ζ1=1

sA−ỹi−ζ1∑
ζ2=1

· · ·
sA−ỹi−

∑i−3

m′=1
ζm′∑

ζi−2=1

i−1∏
m=1

fm(ζm)


· F̃i(ỹi) (21)

ただし，ζj−1 = sA− ỹi−
∑j−2

m′=i+1 ζm′ である．これま
で式 (20)と式 (21)では，yiの値を既知としてきた．し
かし実際は，yi は 0 ≤ yi ≤ sA − (i− 1)の範囲で任意
の整数値を取る．よって，2時点 sA, sBにおいて，それ
ぞれ健全度 i, j が観測される同時生起確率 πij(sA, sB)

は，
πij(sA, sB)

=

sA−(i−1)∑
yi=0

ξi(sA, yi)κij(sb, zi, ζi+1, . . . , ζj−1|yi)

=

sA−(i−1)∑
yi=0

sA−yi∑
ζ1=1

sA−yi−ζ1∑
ζ2=1

· · ·

sA−yi−
∑i−3

m′=1
ζm′∑

ζi−2=1

sB−(j−i+1)∑
zi=1

sB−zi−(j−i)∑
ζi+1=1

· · ·

sB−zi−
∑j−2

n=i+1 ζn∑
ζj−1=1

i−1∏
m=1

fm(ζm)fi(yi + zi)

·
j−1∏

l=i+1

fl(ζl)F̃j(sB − zi −
j−1∑

l′=i+1

ζl′) (22)

と表すことができる．

(5) 健全度寿命の算出
いま，社会基盤施設の劣化過程が，本研究で提案し
たモデルに従うとする．このとき，施設が健全度 iを維
持する期間の期待値 RMD(i)は，

RMD(i) =

∞∑
xi=1

xifi(xi) (23)

と算出することができる．ただし本研究で構築したモ
デルでは，初期時点からある健全度 iに到達するまでの
期間長は，一般に各健全度を維持する期間の和に一致し
ない．つまり,ある健全度に到達するまでの期間長の期
待値を RL(i)とした場合，RL(i) =

∑i
m=1 RMD(m)
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とはならない．RL(i)は，

RL(i) =

∞∑
t=i−1

t−(i−2)∑
ζ1=1

· · ·
t−

∑i−2
m=1 ζm−1∑
ζi−2=1

t

i−2∏
m=1

fm(ζm)fi−1(t−
i−2∑
m=1

ζm) (24)

で与えられる．

4. 尤度関数の算出

(1) 尤度関数の定式化
目視点検結果がK個得られているとする．そのうち，

1から k′番目までの k′個のデータセットが 1回分の目
視点検結果により構成されており，k′ + 1からK 番目
までのK − k′個のデータセットが 2回分の目視点検結
果により構成されているとする．なお，本研究では 3

回以上の目視点検結果が記録されているデータセット
については 1回目と 2回目の目視点検結果，2回目と 3

回目の目視点検結果のように分割を行い，2個のデータ
セットとして再構成する．そのため，必ずしもデータ
セット数Kが管理する施設数と一致するわけではない．
1から k′番目までのデータセットは 1回分の目視点検

結果により構成されており，k(k = 1, . . . , k′)番目のデー
タセットには，供用開始時点 τ̄k0 (= 0)，目視点検が実施
された時点 τ̄kA，および τ̄kA における健全度 h(sk)(sk =

τ̄kA− τ̄k0 )が記録されている．また，記録されている健全
度に基づいてダミー変数ベクトル δ̄k(= δ̄k1 , . . . , δ̄

k
I )の

各要素を，

δ̄ki =

1 h(s̄k) = iのとき
0 それ以外の場合

(25)

と与える．
k′+1からK番目までのデータセットは，2回分の目
視点検結果により構成されている．k(k = k′+1, . . . ,K)

番目のデータセットには，供用開始時点 τ̄k0 (= 0)，1回
目の目視点検が実施された時点 τ̄kA，および τ̄kA におけ
る健全度 h(skA)と，2回目の目視点検が実施された時
点 τ̄kB，および τ̄kB における健全度 h(skB)が記録されて
いる．なお，skA = τ̄kA − τ̄k0 , s

k
B = τ̄kB − τ̄kA である．ま

た，記録されている健全度に基づいてダミー変数ベク
トル δ̄k(= δ̄kij(i = 1, . . . , I, j = i, . . . , I))の各要素を，

δ̄kij =

1 h(s̄kA) = i, h(s̄kA + s̄kB) = j の場合
0 それ以外の場合

(26)

と与える．
本研究では，θiについて βiをパラメータとして次式
で与える．

θi = exp(βix) (27)

xは定数項を表す．また，健全度 iの離散ワイブル分布
の形状パラメータ mについてパラメータ αi を用いて
次式で与える．

mi = exp(αi) (28)

状態推移確率，同時生起確率は K 個のデータセット
に基づいて推定された離散ワイブル分布のパラメータ
β(= β1, . . . , βi−1)，α(= α1, . . . , αI−1)により算出され
る．そのため，施設 k の状態推移確率，同時生起確率
は実測データ s̄k{s̄k = (skA, s

k
B)}と，未知パラメータ

ベクトル γ = (α,β)に依存することとなる．このこと
を明示的に表示するために，状態推移確率を πi(s̄

k,γ)，
同時生起確率を πij(s̄

k,γ)と表すこととする．
各施設の劣化が独立に生起すると仮定すると，獲得
された全データセット Ξの同時生起確率密度を表す尤
度関数 L(γ,Ξ)は，
L(γ,Ξ) =

I∏
i=1

k′∏
k=1

{
πi(s̄

k,γ)
}δ̄ki I∏

i=1

I∏
j=i

K∏
k=k′+1

{
πij(s̄

k,γ)
}δ̄kij
(29)

と表すことができる．この尤度関数を用いてパラメー
タの推計を行う．

(2) MCMC法
事前確率密度関数 π(γ)は各パラメータ α,β が独立
である場合

π(γ) =

I−1∏
i=1

π(αi)

I−1∏
i=1

π(βi) (30)

と展開することができる．未知パラメータ γ = (α,β)

の事前分布として，それぞれ，αi ∼ N(µi, σ
2
i ), βi ∼

N(µ′
i, σ

′
i
2
)を仮定する．この下で同時事後確率密度関数

π(γ|Ξ)は，

π(γ|Ξ) ∝ L(γ|Ξ)
I−1∏
i=1

π(αi)

I−1∏
i=1

π(βi)

∝
I∏

i=1

k′∏
k=1

{
πi(s̃

k,γ)
}δ̃ki I∏

i=1

I∏
j=i

k∏
l=k′

{
πij(s̃

k,γ)
}δ̃kij

·
I−1∏
i=1

exp

{
− (αi − µi)

2

2σ2
i

} I−1∏
i=1

exp

{
− (βi − µ′

i)
2

2σ′
i
2

}
(31)

と表すことができる．しかし，同時事後確率密度関数
π(γ|Ξ)も解析的に求めることができない．また，π(γ|Ξ)

から直接サンプリングすることも困難である．そのた
め，同時事後確率密度関数を周辺化した各パラメータ
の条件付き事後確率密度関数を算出し，数値計算を行
うことにより近似的に式 (31)の算出を行う．なお，実
際は条件付き事後確率密度関数からも直接サンプリン
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グすることも困難であり，MH法を用いて同時事後確
率密度関数からのサンプリングを行うこととなる．
未知パラメータベクトル βから，成分 βe1 を除いた

ベクトルを β−e1 と表すとする，また，未知パラメータ
ベクトル αから，αe2 を除いたベクトルを α−e2 と表
す．いま，β−e1 ,αが既知であるとすると，βe1 につい
ての条件付き事後確率密度関数 π(βe1 |β

−e1 ,α,Ξ)は，
π(βe1 |β

−e1 ,α,Ξ)

=

I∏
i=e1

k′∏
k=1

{
πi(s̃

k,γ)
}δ̃i I∏

i=1

I∏
j=e1

K∏
l=k′+1

{
πij(s̃

k,γ)
}δ̃ij

· exp
{
− (βe1 − µi)

2

2(σi)2

}
(32)

となる．また，β,α−e2 が既知であるとき，αe2 につい
ての事後確率密度関数 π(αe2 |β,α−e2 ,Ξ)は，
π(αe2 |α−e2 ,β,Ξ)

=

I∏
i=e2

k′∏
k=1

{
πi(s̃

k,γ)
}δ̃i I∏

i=1

I∏
j=e1

K∏
l=k′+1

{
πij(s̃

k,γ)
}δ̃ij

· exp

{
− (αe2 − µ′

i)
2

2σ′
i
2

}
(33)

となる．これらの条件付き事後確率密度関数から直接
サンプリングを行うことは困難であるため，MH法を
用いて反復計算を行うことで．近似的に同時事後確率
密度関数からのサンプリングを行う．

(3) 疑似的な点検データを用いたモデル推定
本節では，劣化過程の経時変化の検出可能性の検証を

行う．健全度毎にハザードの増加率を変化させたうえで
仮想的な点検データベースを作成し，提案モデルの推計
を行う．I = 4段階の健全度判定により管理されており，
すべての施設が同一の劣化条件の下で独立に劣化が進行
するとし，5, 000サンプルの疑似点検データの生成を行
う．すべての施設は 2回の点検が実施されているとし，
供用開始から 1回目の点検が実施されるまでの経過時
間，および，1回目の点検から 2回目の点検までの時間
間隔を単位時間を 1/11(年)として {2, 23

11 . . . ,
54
11 , 5}年

を台とする離散一様分布からそれぞれ発生させる．なお，
任意の施設に対して健全度 1, . . . , 3の 1単位時間経過後
のハザードはそれぞれ 0.015, 0.01, 0.02とする．そのう
えで各健全度のハザードを表–1に従い一定の単位時間
経過毎に増加させる．各パラメータの推計結果を表–2

に示す．すべての健全度段階において形状パラメータ
mについてmi > 1.0となっている．そのため，加速度
的な劣化過程を示しているといえる．これは，表–1の
ハザードの増加条件とも一致しており，加速度的な劣
化過程を検出することが可能であることが分かる．ま
た，期待劣化パスを図に示す．図より期待寿命と概ね

表–1 ハザードの増加条件

健全度　 単位時間 ハザード増加量
1 4 +0.0035

2 7 +0.0040

3 9 +0.0025

表–2 推計されたパラメータ

健全度　 事後分布統計量 m β

期待値　 1.573 -1.770

1 信頼区間　 1.509 1.629 -1.854 -1.679

geweke検定統計量　 -1.584 1.640

期待値 1.478 -2.013

2 信頼区間 1.415 1.545 -2.113 -1.915

geweke検定統計量 -0.616 0.027

期待値 1.058 -1.354

3 信頼区間 0.973 1.169 -1.472 -1.252

geweke検定統計量 -1.069 0.573

図–3 期待劣化パス

一致していることが読み取れる．

5. おわりに

本研究では，劣化過程の時間依存性を考慮すること
が可能な劣化予測モデルの構築を行った．具体的には，
施設の健全度寿命が離散ワイブル分布に従うものとし
て，離散時間軸上で時間依存的な劣化過程を考慮した．
離散時間モデルとすることにより総和計算によりモデ
ル推計を実施することが可能となった．さらに劣化速
度が時間経過に伴い増大する条件の下で疑似的な点検
データを作成，モデル推計を実施し加速度的な劣化過
程を検出することが可能であることを示した．なお，提
案したモデルを用いた実証分析結果については研究発
表会当日に提示する予定である．
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