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我が国の高速道路アスファルト舗装では，表層材料が密粒度舗装から高機能舗装へと推移したことと，経年
に伴う構造耐荷力の低下が相まって，損傷部位の深層化が生じている．この状況を受け，舗装維持管理の実務で
は損傷状態に応じた層別修繕が実施され，耐荷力指標となる FWD調査記録と修繕履歴のデータ化が進められ
てきた．舗装維持管理の効率化に繋げていくためには，取得されたデータをもとに舗装構造の劣化予測と層別
修繕効果の評価を行い，戦略的な修繕計画を策定する必要がある．そこで本研究では，従来の劣化予測手法を
拡張し，層別修繕効果を評価するための方法論を提案する．具体的には，修繕の実施による劣化過程の異質性
を確率変数で表現し，修繕前後の劣化速度の差異を推定する．これにより，層別修繕後の劣化速度低減効果を
評価することが可能となる．さらに，実際の高速道路で取得されたデータをもとに実証分析を行い，分析結果
について考察する．
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1. はじめに

アスファルト舗装は道路表面から順に，表層，基層，
上層路盤，下層路盤により構成される 1)．表層は密粒
度舗装と高機能（排水性）舗装に大別され，近年では高
機能舗装が標準的に採用されている．その理由は，雨
天時の交通事故低減や車両騒音の吸音等の付加機能を
高機能舗装が有する点にある．これらの機能はポーラ
ス構造により発揮されるものの，表層から基層上面へ
雨水を通水させることとなり，損傷は基層以下の深層
において発生しやすい．加えて，高速道路舗装は経年
劣化の進行により構造耐荷力が低下していることもあ
り，基層のみならず上層路盤まで打ち替える修繕が増
えつつある．しかし，深層を対象とした修繕は費用や
工事期間が嵩むこととなり，予算の制約等からその修
繕延長は減少する．今後は，傷んでから直すという対
処的措置から戦略的な修繕計画の策定を図る必要があ
る．そのためには，対象層別の修繕効果を定量的に評
価することが重要である．
社会基盤施設の統計的劣化予測手法には，マルコフ

劣化ハザードモデル 2)を基幹モデルとして開発された

拡張モデルが数多く存在する．特に舗装構造の修繕効
果を定量的に評価するために，貝戸等 3)は，構造耐荷
力の経年による低下に加えて，修繕時の向上を表現で
きるモデルを提案した．具体的には，構造耐荷力を離散
的なランクに区分し，ランクが推移する様子を，1)経
年により低下する劣化過程と 2)修繕時に向上する回復
過程との複合過程として記述した．更に，劣化・回復過
程における推移確率を推定するために，修繕直前・直後
のランクを潜在変数と捉えてモデル化し，耐荷力調査
データと修繕履歴データをもとにした推定手法を提案
した．これにより，修繕時に耐荷力がどの程度回復した
かを，推移確率として定量化することが可能となった．
しかし，同モデルでは修繕前後の劣化速度の差異を考
慮できていない点が課題として残されている．修繕対
象層より下層に損傷が蓄積する箇所では，その後の劣
化速度にも影響することが想定される．ゆえに，層別
修繕が修繕後の劣化速度に与える影響の違いを，修繕
前後の劣化速度の差異として考慮する必要がある．本
研究では，そのための方法論を提案する．具体的には，
まず，FWD調査が実施される直前の修繕履歴により高
速道路の各地点・時点をグルーピングする．次に，グ
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ループごとの劣化速度の差異が異質性パラメータ εに
表れると考え，これを推定する．更に，推定された異
質性パラメータの相対比較により，修繕による耐荷力
低下速度の低減効果を評価する．以下，2.で本研究の
基本的な考え方を説明する．3.では劣化・回復過程を
考慮した上で，修繕前後の劣化速度の差異を表現する
混合マルコフ劣化ハザードモデルを定式化する．4.で
は提案モデルを推定するための方法論を提案する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 損傷部位の深層化
アスファルト舗装の舗装構造は，道路表面から順に

表層，基層，上層路盤，下層路盤という複数の層で構成
される多層構造を有している．路面は自動車利用によ
る摩耗や繰り返し荷重，天候・気象等の直接的な影響に
より劣化が進展する．加えて深層における損傷の発生
が路面にも影響し，表層におけるひび割れやわだち掘
れ，平坦性の低下等の現象が発生する．一方で，基層
や上層路盤，下層路盤も雨水や地下水の浸透，繰り返
し荷重の作用等により劣化が進展する．表層は，密粒
度舗装と高機能舗装に大別される．表層に密粒度舗装
が用いられていた昭和 40年から平成 10年にかけては
表層におけるひび割れやわだち掘れ等の損傷が見られ
ることが多く，それに対する修繕として主に表層の切
削オーバーレイが実施されていた．平成 10年以降表層
に高機能舗装が用いられるようになると，表層におい
て損傷が顕在化する前に基層の方が先に損傷するケー
スが増加した．すなわち，基層や路盤においてアスファ
ルトの剥離や土砂化，疲労ひび割れの発生，脆弱化等
が起きた後，それに起因するポンピング現象やポット
ホール等の損傷が表層において見られるようになった．
これは，高機能舗装が表面の水を基層へ通水させると
いう構造上の特徴を有しているためである．このよう
な状況に応じて，基層を含めた 2層の打ち換えが標準
的な修繕工法になりつつある．基層以下の層を打ち換
える場合，その層より上部に位置する層の全てを打ち
換えることになる．つまり，基層修繕は表層修繕を，上
層路盤修繕は基層修繕を，さらに極小事例である下層
路盤修繕は上層路盤修繕を，それぞれ包含している．し
たがって，より深層を対象に修繕が実施されると，舗装
構造の健全度はより大きく回復することに加えて，修
繕後の劣化速度がより大きく低減されることも見込ま
れる．その一方で，修繕費用や工事期間は増大し，予
算や規制時間の制約等から修繕延長を伸ばすことは難
しくなる．今後は，傷んでから直すという対処的措置
から戦略的な修繕計画の策定を図る必要がある．その
ためには，対象層別の修繕効果を定量的に評価するこ

とが重要である．そこで本研究では，従来の劣化予測
手法を拡張することにより，層別修繕効果を評価する
ための方法論を提案する．

(2) 既往研究の概要（修繕効果の評価方法）
社会基盤施設を対象とした劣化予測手法であるマル
コフ劣化ハザードモデルの開発以降，マルコフ劣化ハ
ザードモデルを応用したモデルが数多く開発されてい
る．貝戸等 3)は，マルコフ劣化ハザードモデルを拡張
し，高速道路の舗装構造を対象に層別修繕効果の評価
を行うための方法論を提案した．具体的には，舗装構
造の耐荷力推移を劣化・回復の複合過程として記述し，
それぞれの推移確率を算出するために，修繕直前・直
後の耐荷力ランクを潜在変数と捉えモデル化し，2時点
間の調査データと修繕履歴をもとにした推定手法を提
案した．これにより，調査時点間に修繕履歴の存在す
るデータをもとにした舗装構造の劣化予測に加え，修
繕時の回復を推移確率として定量化することが可能と
なった．しかしながら，確定的なただ 1つの劣化速度
を考え劣化過程を表現している（すなわち，平均的な 1

つの劣化過程とその周りにおける劣化過程の誤差分布
を表現している）ために，システム的要因（修繕施工
時の状態や修繕対象層以深における損傷の蓄積等）に
よって層別修繕の前後における劣化過程が異なること
を考慮できていない点が課題として残されている．
システム的要因による劣化過程の差異に関して，小
濱等 4)は，対象施設群を複数の施設グループに分割し
グループごとの劣化過程の差異を不可観測要因による
異質性として捉え，施設グループ単位での劣化ハザー
ド率を推定するための混合マルコフ劣化ハザードモデ
ルを開発した．また，水谷等 5) は，混合マルコフ劣化
ハザードモデルを用いることにより，補修前と補修後
の劣化過程の異質性に関して相対比較を行い補修効果
を定量化することが可能であることを示した．ただし，
補修効果が異質性の支配的要素となるように，異質性
の評価単位を適切に設定することが重要であると言及
している．同モデルを高速道路舗装の層別修繕効果の
評価に応用する際には，後に 2.(3)にて示すように，修
繕工事区間ごとを異質性の評価単位とすることが適切
であると考えられる．

(3) 異質性を考慮した劣化・回復の複合過程モデル
舗装の構造耐荷力の推移を，1)経年により耐荷力が
低下する劣化過程と，2)修繕時に耐荷力が向上する回
復過程の複合過程として記述する．その概念図を図–1

に示す．耐荷力が低下と不確実な回復を繰り返しなが
ら推移する様子が見て取れる．図中の赤線で表される
劣化過程の差異は，構造条件，環境条件，使用条件の
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注）緑色の矢印は大規模修繕による耐荷力の回復量を示す．
舗装耐荷力のような性能指標は，実施タイミングや工法に
よって回復量が異なることが想定される．また，青色の両矢
印は修繕タームを示す．深層における損傷の蓄積によって，
修繕タームごとに耐荷力の低下速度が異なる場合がある．

図–1 耐荷力の推移

注）同一グループを色分けして示している．なお青帯は修
繕が実施されたことを表すが，各青帯に記載した層を対象
に修繕が実施されたことを想定している．

図–2 グルーピングのイメージ

不確実性により生じる．図中の緑矢印で表される回復
過程の推移の差異は，層別の修繕による不確実性（修
繕工法，タイミング，施工の品質）が大きいと考えられ
る．さらに，修繕ターム（供用開始または修繕直後か
ら次の修繕直前までの期間，図中の青両矢印）ごとに
劣化過程は異なることが想定される．これは，層別の
修繕により，修繕層より下層（例えば，基層修繕が実
施された場合の上層路盤・下層路盤・路床）には損傷
の蓄積が進む場合も考えられるためである．すなわち，
損傷の蓄積が進んでいる層よりも上層の修繕に留めて
しまった場合，修繕前よりも修繕後の方が低下速度は
速まると考えられる．あるいは，損傷の蓄積が進んで
いる層を適切に選定して修繕が実施された場合，荷重
を下層へと伝える上層部分が一新されるため，修繕後
の低下速度は遅くなることも考えられる．以上を踏ま
え，1）層別修繕による構造耐荷力の回復量と，2）層
別修繕後の耐荷力低下速度の低減効果を定量的に評価
可能である点に本研究の新規性と独自性がある．

混合マルコフ劣化ハザードモデル 4)では，劣化過程
に介在する異質性を確率変数で表現する．すなわち，評
価単位とする施設グループに特有のシステム的要因に
基づく劣化速度の違いが，異質性を表すパラメータ（以
下，異質性パラメータ）に表れると考える．評価単位の
設定に関しては，分析者の目的により変化する．例え
ば，宮崎等 6)は，高速道路舗装の重点管理路線の抽出
を目的に，評価単位を個々の路線に設定した分析を行っ
た．森等 7) は，国道のある路線に着目し，当該路線に
おける重点管理区間の抽出を目的に，道路構造物であ
る橋梁，トンネル，交差点をもとに道路区間を区分し，
これを評価単位とした分析を行った．本研究において
は，層別修繕後における耐荷力低下速度の低減効果を
評価することを目的としているため，FWD調査が実施
された個々の地点別に図–1に示すような修繕タームを
設けた上で，修繕タームごとの劣化速度の差異を異質
性パラメータにより表現することを試みる．しかし，調
査地点×修繕タームによる評価単位を設定すると，個々
の施設グループに属する調査ペアが極少数となってし
まう懸念がある．そこで，本研究では，修繕タームが
同一の修繕工事（修繕履歴データ上において同一時点
に同一層かつ連続した区間を対象に実施された修繕工
事）によって定義される区間を同一グループと見なし，
これを評価単位とする．そのイメージを図–2に示すと
ともに，図–2を用いて以下に具体的なグルーピングの
手順を記す．まず，供用開始以後の全区間（図–2にお
ける地点 1～5）をグループ No.1とする．次に，修繕
工事が行われた場合，それ以後の修繕対象区間（地点
1,2）をグループ No.2に更新する．同様の操作により，
グループNo.3（地点 2～4），グループNo.4（地点 1），
グループNo.5（地点 3～5）を順次更新していく．さら
に，各修繕がどの層を対象に実施されていたかによっ
て，グループを分類し，層別修繕効果を評価する．

3. モデル

(1) モデル化の前提条件
本研究においては，舗装構造の耐荷力が推移する過程
を耐荷力が経年的に低下するマルコフ推移確率と修繕
時に耐荷力が向上するマルコフ推移確率を用いた複合
的確率過程として表現する．舗装構造の耐荷力の状態を
I個の離散的なランクを表す状態変数 i (i = 1, 2, · · · , I)
を用いて表現する．耐荷力が最も高い状態を i = 1で
表し，耐荷力が低下するほど状態変数 iの値は大きく
なる．ある道路区間の耐荷力ランクに関する履歴が図–

3に示すように与えられたとする．図中，時点 τ はカ
レンダー上の実時点を表す．時点 τ0で道路の供用が開
始された直後から耐荷力の低下が始まる．図中の時点
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注）時点 τA と τB において FWD調査が実施され，耐荷力
ランクがそれぞれ 4と 3であることが観測される．本図で
直接観測可能な情報はこの 2時点の耐荷力ランクだけであ
り，修繕実施時点 τ5 において，修繕直前の耐荷力ランクが
5 であること，修繕直後の耐荷力ランクが 2 であることは
実際には観測されない．

図–3 耐荷力ランクの推移

τn (n = 1, 2, · · · )において，ランクが経年によって 1段
階低下，あるいは修繕によって多段階上昇している．耐
荷力は同図における 2 つの時点 τA, τB で観測される．
劣化過程において観測者が獲得できる情報は調査時点
τA, τBにおけるランクのみであり，ランクが推移した時
点 τn (n = 1, 2, · · · )に関する情報は得られない．一方で，
修繕が行われた時点 τ∗は判明しているため回復過程に
おいてランクが推移した時点と修繕層 b (b = 1, · · · , B)

に関する情報は得られるが，そのときのランクについ
ては判明しない．修繕が行われる直前の時点を τ1∗，直
後の時点を τ2∗ とする．

(2) マルコフ推移確率モデル

本研究では，舗装耐荷力の低下過程をマルコフ推移
確率モデルを用いて表現する．時点 τAにおけるランク
を状態変数 h(τA)を用いて表す．マルコフ推移確率は，
時点 τA におけるランク h(τA) = i (i = 1, · · · , I)を与
件とし，将来時点（例えば τB）において h(τB) = j が
生起する条件付き推移確率として

Prob [h(τB) = j | h(τA) = i] = πij (1)

と定義される．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．修繕が実施され
ない限り常に劣化は進行するので，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)

πij = 0 (i > j)
I∑

j=i

πij = 1

(2)

が成立しなければならない．ランク I は，修繕のない
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．このような推移確率をランクペア (i, j)に対
して求めれば，劣化過程のマルコフ推移確率行列

Π =


π11 · · · π1I

...
. . .

...

0 · · · πII

 (3)

を定義できる．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．マルコフ推移確率モデルではラ
ンクが i− 1から iに推移した時点に関わらず，時点 τA

から時点 τB の間に推移する確率は時点 τAにおけるラ
ンクにのみ依存するというマルコフ性 8) を満足する．
次に，回復過程に関してもマルコフ推移確率モデル
を用いて表現する．本来，回復前後の耐荷力は確定して
いるが，修繕時点において耐荷力が観測されないため
修繕後に実現する耐荷力を確率変数で表す．時点 τ∗に
おける修繕層を l(τ∗)を用いて表す．時点 τ∗において，
l(τ∗) = bの修繕が行われ，修繕直前のランク h(τ1∗ )と
修繕直後のランク h(τ2∗ )が仮に h(τ1∗ ) = i，h(τ2∗ ) = jと
与えられたとすると，マルコフ推移確率は h(τ1∗ )，l(τ∗)

を与件とし，h(τ2∗ )が生起する条件付き推移確率として
定義される．すなわち，

Prob
[
h(τ2∗ ) = j | h(τ1∗ ) = i, l(τ∗) = b

]
= rbij (4)

と表せる．ただし，修繕により耐荷力が低下すること
はないため rbij = 0 (i < j)が成立する．また，推移確
率の定義より∑i

j=1 r
b
ij = 1が成立する．すなわち，回

復過程のマルコフ推移確率に関して，
rbij ≥ 0 (i ≥ j)

rbij = 0 (i < j)
i∑

j=1

rbij = 1

(5)

が成り立つ．このような推移確率をランクペア (i, j)に
対して求めれば，回復過程のマルコフ推移確率行列

Rb =


rb11 · · · 0
...

. . .
...

rbI1 · · · rbII

 (6)

を定義できる．なお，回復過程に関しても，推移確率
は過去の劣化履歴には依存しない．
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(3) 劣化過程のマルコフ推移確率
劣化過程のマルコフ推移確率は混合マルコフ劣化ハ

ザードモデルを用いて推定できる．同モデルの詳細は参
考文献 4)に詳しいが，ここではモデルの概要を説明し
ておく．いま，分析対象とする高速道路区間から調査が
実施された P 個の地点を抽出し，地点 p (p = 1, · · · , P )

における過去の修繕回数を opとする．さらに，各地点
における修繕直後（供用開始直後を含む）から次の修
繕直前までを 1つの修繕タームとして定義し，地点 p

の時点 τ における修繕タームを ηpτ (η
p
τ = 0, · · · , op)と

表す．これら∑P
p=1(o

p + 1) 個の修繕タームを，修繕
履歴に基づいてK 個のグループに分類する．グループ
k (k = 1, · · · ,K)には，合計 Lk 個の修繕タームが含ま
れるとし，グループ k に含まれる任意の修繕タームを
lk (lk = 1, · · · , Lk)と表記する．∑P

p=1(o
p + 1)個の修

繕タームは，K 個のグループの内，いずれか 1つのグ
ループに必ず含まれる．
いま，グループ k に固有なハザード関数の異質性を

表すパラメータ εk を導入する．この時，グループ kに
含まれる修繕ターム lk (lk = 1, · · · , Lk)のランク i (i =

1, · · · , I − 1)のハザード関数を，個別ハザード関数
θlki = θ̃lki εk

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

(7)

を用いて表す．ここに，θ̃lki はグループ k に含まれる
修繕ターム lk が有するランク iの平均的ハザード関数
（以下，標準ハザード関数）である．異質性パラメータ
εk は，グループ kの標準ハザード関数 θ̃lki 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 の値が大きくなるほど，
当該グループ k に含まれる全ての修繕タームにおける
劣化速度が，標準ハザード関数に対して速いことを表
す．式 (7)において，全てのランクのハザード率に同一
の確率変数 εk が含まれることに留意されたい．これに
より，あるランクにおいて劣化速度が速い場合，他の
ランク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．いま，異質性パラメータ εk がガンマ分布
f(εk | γ1, γ2)

f
(
εk | γ1, γ2

)
=

1

γγ1

2 Γ(γ1)

(
εk
)γ1−1

exp

(
−εk

γ2

)
(8)

から抽出された確率標本であると考える．ガンマ分布
f(εk | γ1, γ2) の平均は γ1γ2 で，分散は γ1γ

2
2 である．

また，Γ(·)はガンマ関数である．さらに，平均 1，分散
1/ϕのガンマ分布の確率密度関数 f̄(εk | ϕ)は，

f̄
(
εk | ϕ

)
=

ϕϕ

Γ(ϕ)

(
εk
)ϕ−1

exp
(
−ϕεk

)
(9)

と表される．

ここで，グループ k (k = 1, · · · ,K)の異質性パラメー
タ εk を ε̄k に固定する．このとき，グループ kに含ま
れる修繕ターム lk におけるランク iの寿命が ylki 以上
になる確率 F̃i(y

lk
i )は，個別ハザード関数 (7)を用いて

F̃i(y
lk
i ) = exp(−θ̃lki ε̄kylki ) (10)

と表すことができる．さらに，グループ k に含まれる
修繕ターム lk の調査時点 τ lkA においてランクが iと判
定され，次の調査時点 τ lkB = τ lkA + zにおいてもランク
が iと判定される確率 πii(z | ε̄k)は，

πii(z | ε̄k) = exp(−θ̃lki ε̄kz) (11)

となる．また，調査時点 τ lkA と τ lkB = τ lkA + z との間
でランクが iから j (> i)に推移するマルコフ推移確率
πij(z | ε̄k)は，

πij(z | ε̄k)

=

j∑
s=i

s−1∏
m=i

θ̃lkm

θ̃lkm − θ̃lks

j−1∏
m=s

θ̃lkm

θ̃lkm+1 − θ̃lks
exp(−θ̃lks ε̄kz)

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

(12)

と表すことができる．ただし，表記上の規則として，
s−1∑
m=i

θ̃lkm

θ̃lkm − θ̃lks
= 0 (s = iの時)

j−1∑
m=s

θ̃lkm

θ̃lkm+1 − θ̃lks
= 0 (s = j の時)

(13)

が成立すると考える．さらに，表記の便宜上，
j−1∏
m=i

θ̃lkm

θ̃lkm − θ̃lks
exp(−θ̃lks ε̄kz)

=

s−1∏
m=i

θ̃lkm

θ̃lkm − θ̃lks

j−1∏
m=s

θ̃lkm

θ̃lkm+1 − θ̃lks
exp(−θ̃lks ε̄kz)

(14)

と簡略化する．また，πiI(z | ε̄k)に関しては，マルコフ
推移確率の条件より,

πiI(z | ε̄k) = 1−
I−1∑
j=i

πij(z | ε̄k)

(i = 1, · · · , I − 1) (15)

と表すことができる．次に，パラメータ εk がガンマ分
布 (9)に従って分布する場合を考える．まず，ランク i

の寿命が yl
k

i 以上となる確率は，式 (11)を用いて，

π̃ii(z) =

∫ ∞

0

πii(z | εk)f̄(εk | ϕ)dεk (16)

と表すことができる．マルコフ推移確率 π̃ii(z)はハザー
ド関数の確率分布を考慮した点検間隔 z の平均的なマ
ルコフ推移確率を表している．同様に点検間隔 z の下
でランク iからランク j へと推移する平均マルコフ推
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移確率は，
π̃ij(z) =

∫ ∞

0

πij(z | εk)f̄(εk | ϕ)dεk (17)

と表される．
ここで，標準ハザード関数 θ̃lki (i = 1, · · · , I − 1; k =

1, · · · ,K)が舗装の観測可能な構造条件，環境条件（舗
装構成や交通量，降雨・積雪量）に依存して変化する
と考える．具体的な標準ハザード関数を

θ̃lki = exp(xlkβ′
i) (18)

と表す．ここに，xlk = (xlk
1 , · · · , xlk

D) は，耐荷力
の低下要因を表す説明変数ベクトルを表し，βi =

(βi1, · · · , βiD) は未知パラメータの行ベクトルを表す．
また，記号「′」は転置操作を表す．式 (18)により，未
知パラメータベクトル β = (β1, · · · ,βI−1)の関数とし
てマルコフ推移確率を表現することができ，施設の構
造条件，環境条件が劣化過程に及ぼす影響を定量化で
きる．

(4) 回復過程のマルコフ推移確率
回復過程のマルコフ推移確率 rbij は，層 bを対象とす

る修繕が実施された際，修繕直前のランクが iのときに，
修繕直後のランクが jに推移する確率を表す．本研究で
は rbij をノンパラメトリックな離散的確率分布で表現す
る．すなわち，マルコフ推移確率 rbij (i = 1, · · · , I; j =
1 · · · , I; b = 1, · · · , B)は，

rbij =

αb
ij (i ≥ j のとき)

0 (i < j のとき)
(19)

と表される．ただし，αb
ij は定数であり，

0 ≤ αb
ij ≤ 1　 (20a)

i∑
j=1

αb
ij = 1 (20b)

を満足する．以下，α = (α1, · · · ,αB) とし，αb =

(αb
1, · · · ,αb

I) (b = 1, · · · , B)，αb
i = (αb

i1, · · · , αb
ii) (i =

1, · · · , I)とする．

(5) 尤度関数の定式化
FWD調査を実施すれば，その時点の耐荷力を観測す

ることができる．一般に，路面性状調査等の結果に基
づいて舗装の修繕計画等が策定される．舗装の修繕工
事の直前と直後において FWD調査が実施される機会
はほとんど皆無である（特に FWD調査は修繕層を決
定することを主目的として実施されるため，修繕直後
の調査データは存在しない）．したがって，FWD調査
が実施された 2時点間において実施された修繕前後に
おける耐荷力の推移を直接観測することは不可能であ
る．このような観測の不可能性を考慮して，本研究で

は耐荷力の経年的変化過程を混合マルコフ劣化ハザー
ドモデルの拡張により表現する．
いま，時点 τ0と τT においてFWD調査が行われ，そ
の間の時点 τ0 < τt < τT (t = 1, · · · , T − 1)において修
繕が実施されたとする．ただし，T = 1の場合，調査
時点間に修繕が実施されなかったことを意味する．時
点 τ0に観測された耐荷力ランクを h(τ0) = i0，時点 τT

に観測された耐荷力ランクを h(τT ) = iT と表し，時点
τt (t = 1, · · · , T−1)における修繕層を l(τt) = btと表す．
さらに，調査・修繕間隔を zt = τt− τt−1 (t = 1, · · · , T )
とする．また，時点 τt における修繕ターム ητt が属す
るグループを kt (t = 1, · · · , T )とする．ただし，このと
き，t = T の場合を除き，τtは修繕が行われる直前の時
点を指す．修繕層ベクトル b = (b1, · · · , bT−1)，調査・
修繕間隔ベクトル z = (z1, · · · , zT )，グループベクトル
k = (k1, · · · , kT )を与件とし，耐荷力ランク {i0, iT }が
観測される尤度関数 L(α,β, ε, ϕ, i0, iT , b, z,k)は，再
帰的に
L(α,β, ε, ϕ, i0, iT , b, z,k) = ℓr

i0
(0)　 (21a)

ℓrh(t− 1) =

I∑
w=h

πhw(zt | εkt)ℓπw(t) 1 ≤ t ≤ T − 1　

(21b)

ℓπw(t) =

h∑
h=1

rbtwhℓ
r
h(t) 1 ≤ t ≤ T − 1

(21c)

ℓrh(T − 1) = πhiT
(zT | εkT ) t = T 　

(21d)

と定義される．ただし，ε = (ε1, · · · , εK)である．
小濱等 4)は，混合マルコフ劣化ハザードモデルを最
尤法を用いて推定する手法を提案している．しかし，尤
度関数 (21a)-(21d)は単峰性の条件を満足しないなど，
最尤法に適さない性質を持っていることが知られている
11)．最尤法の代わりにベイズ推定法を用いた場合にも，
尤度関数 (21a)-(21d)は極めて多くの項を含んでおり，
計算量が膨大になってしまう欠点がある 12)−15)．この
ため，尤度関数の完備化操作が必要となる．

(6) 完備化操作
着目する道路地点において，時点 τ0 と τT に FWD

調査が行われ，時点 τ0 < τt < τT (t = 1, · · · , T − 1)

において修繕が実施されたとする．このとき，耐荷力
ランク {i0, iT }と修繕層ベクトル b = (b1, · · · , bT−1)，
調査・修繕間隔ベクトル z = (z1, · · · , zT )，グループ
ベクトル k = (k1, · · · , kT )が獲得できたと考える．こ
こで，混合マルコフ劣化ハザードモデルを推定するた
めに修繕直後の耐荷力ランクを示す潜在変数ベクトル
u = (u0, · · · , uT−1)，修繕直前の耐荷力ランクを示す潜
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在変数ベクトル d = (d1, · · · , dT )を導入する．ただし，
u0 = i0，dT = iT である．潜在変数 (u1, · · · , uT−1)，
(d1, · · · , dT−1)は観測不可能な変数であるが，ひとまず
潜在変数が観測できたと考える．潜在変数ベクトルを
与件とした尤度関数は，

L̃(α,β, ε, ϕ,u,d, b, z,k)

=

T−1∏
t=1

rbtdtut
·

T∏
t=1

πut−1dt(zt | εkt)　

=

T−1∏
t=1

αbt
dtut

·
T∏

t=1

dt∑
s=ut−1

dt−1∏
m=ut−1, ̸=s

θ̃m

θ̃m − θ̃s
exp(−θ̃sε

ktzt) (22)

と表現できる．ただし，表記上の規則として，T = 1の
とき，

T−1∏
t=1

rbtdtut
=

T−1∏
t=1

αbt
dtut

= 1 (23)

が成立すると考える．以上の操作を完備化という．完
備化された尤度関数 (22)（以下，完備化尤度関数と呼
ぶ）は通常の尤度関数 (21a)-(21d)より大幅に簡略化さ
れていることが理解できる．ただし，尤度関数の中に
含まれる潜在変数 (u1, · · · , uT−1)，(d1, · · · , dT−1)は観
測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定することを考える．完
備化尤度関数を展開すれば，潜在変数 (u1, · · · , uT−1)，
(d1, · · · , dT−1) に関する条件付事後確率分布を導出で
きる．ここで，u−t = (u0, · · · , ut−1, ut+1, · · · , uT−1)，
ui
−t = (u0, · · · , ut−1, i, ut+1, · · · , uT−1) とすれば，

ut = i (t = 1, · · · , T − 1) の全条件付き事後確率は，
ベイズの法則より

Prob [ut = i | α,β, ε, ϕ,u−t,d, b, z,k]

=
L̃(α,β, ε, ϕ,ui

−t,d, b, z,k)∑I
j=1 L̃(α,β, ε, ϕ,uj

−t,d, b, z,k)

=
ωu
it∑I

j=1 ω
u
jt

(24)

と表される．ただし，

ωu
it =

rbtdti
πidt+1

(zt+1 | εkt+1) (1 ≤ t ≤ T − 2)

r
bT−1

dT−1i
πiiT

(zT | εkT ) (t = T − 1)

(25)

である．また，d−t = (d1, · · · , dt−1, dt+1, · · · , dT )，
di
−t = (d1, · · · , dt−1, i, dt+1, · · · , dT ) とすれば，dt =

i (t = 1, · · · , T − 1)の全条件付き事後確率は，ベイズ

の法則より
Prob [dt = i | α,β, ε, ϕu,d−t, b, z,k]

=
L̃(α,β, ε, ϕ,u,di

−t, b, z,k)∑I
j=1 L̃(α,β, ε, ϕ,u,dj

−t, b, z,k)

=
ωd
it∑I

j=1 ω
d
jt

(26)

と表される．ただし，

ωd
it =

πi0i
(z1 | εk1)rb1iu1

(t = 1)

πut−1i(zt | εkt)rbtiut
(2 ≤ t ≤ T − 1)

(27)

である．すなわち，劣化過程の推移確率 πij(z | εk) (i =
1, · · · , I; j = i, · · · , I; k = 1, · · · ,K)と回復過程の推
移確率 rbij (i = 1, · · · , I; j = 1, · · · , i; b = 1, · · · , B)が
求まれば，u−t，dを与件とした時点 τtの修繕直後ラン
ク ut，及び d−t，uを与件とした時点 τtの修繕直前ラ
ンク dt の全条件付き事後確率を求めることができる．
完備化尤度関数 (22)では，潜在変数u，dは確定的で
ある．ただし，劣化過程・回復過程の推移確率には未知
パラメータα，β，ε，ϕが含まれており，潜在変数に関
する全条件付き事後確率を先験的に求めることができ
ない．全条件付き事後確率 (24),(26)を用いたMCMC

（Markov Chain Monte Carlo）法を用いて，反復的に
潜在変数u，dをランダム発生させ，パラメータα，β，
ε，ϕをベイズ推定する．このような手続きにより，完
備化尤度関数を用いて求めたパラメータのベイズ推定
値が，真の尤度関数を用いて求めたパラメータの最尤
推定値に収束することが証明されている 16)．

4. 推定方法

(1) MCMC法
本研究で提案するモデルの推定では尤度関数が特殊

な形をしており，通常の最尤法やベイズ推定法を用い
ることが困難である 11),12)．そのため，混合分布モデル
の推定方法として，通常の尤度関数ではなく完備化尤
度関数を定義し，MCMC法を用いて推定する方法が提
案されている 11),17),18)．小林等 19) は，隠れマルコフ
劣化モデルを推定するための MCMCアルゴリズムの
中に，マルコフ推移確率のベイズ推定アルゴリズムを
内包した MCMCアルゴリズムを開発している．本研
究では，小林等が開発した MCMC法を参考に，修繕
の直前と直後の耐荷力の観測不可能性を考慮した複合
過程モデルをベイズ推定する方法論を提案する．

(2) 完備化事後確率密度関数の定式化
同一の道路地点において，異なる 2つの時点で FWD

調査が実施され，2時点のデータをペアとしたサンプル
を定義する．このようなペアのサンプルがQ個得られた
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とする．獲得されたサンプルデータを ξ = (ξ1, · · · , ξQ)
と表す．ただし，ξq = (T q, i

q
0, i

q
T q , bq, zq,kq,xq)であ

る．T q − 1はペア qのサンプルデータが対象とする期
間において修繕が行われた回数を表す．すなわち，時点
τ qt (t = 1, · · · , T q − 1)に修繕が，時点 τ q0 , τ

q
T q に FWD

調査が行われたことを表す．iq0, i
k
T qは時点 τ q0 , τ

q
T qにおけ

る耐荷力ランク，bq = (bq1, · · · , b
q
T q−1)は時点 τ qt におけ

る修繕が行われた層を示す修繕層ベクトル，zqは調査・
修繕の間隔を示す間隔ベクトル，kq = (kq1, · · · , k

q
T q−1)

は時点 τ qt 以降の修繕タームが属するグループベクトル，
xq はペア qの説明変数ベクトルである．このとき，提
案モデルの完備化尤度関数は，Q個のサンプルデータ
の完備化同時生起確率

L̃(α,β, ε, ϕ,u,d, ξ)

=

Q∏
q=1

{
T q−1∏
t=1

r
bqt
dq
tu

q
t

T q∏
t=1

πuq
t−1d

q
t
(zqt | εk

q
t )

}

=

Q∏
q=1

{
T q−1∏
t=1

α
bqt
dq
tu

q
t
·
T q∏
t=1

dq
t∑

s=uq
t−1

dq
t−1∏

m=uq
t−1, ̸=s

θ̃qm

θ̃qm − θ̃qs
exp(−θ̃qsε

kq
t zqt )

 (28)

で表される．ただし，ペアサンプル q に対して，標準
ハザード関数 θqi (i = 1, . . . , I − 1)は，

θ̃qi = exp
(
xqβ′

i

)
(29)

と表される．また，ペアサンプル q に対する潜在変数
ベクトルを uq = (uq

0, · · · , u
q
T q−1)，dq = (dq1, · · · , d

q
T q )

とし，u = (u1, · · · ,uq)，d = (d1, · · · ,dq)とする．

(3) ベイズ推定法
一般にベイズ推定法は，1)事前の経験情報などに基づ

いて，パラメータα，βの事前確率密度関数を設定する，
2)獲得したデータ ξと潜在変数u，dに基づいて尤度関
数 L̃(α,β, ε, ϕ,u,d, ξ)を定義する，さらに，3)ベイズの
定理に基づいて事前確率密度関数を修正し，パラメータ
α，β，ε，ϕに関する事後確率密度 ρ(α,β, ε, ϕ|u,d, ξ)
を得る，という手順を採用する．最尤法と異なり，未知
パラメータ α，β，ε，ϕの確率分布が，事後分布とし
て求まる点にベイズ推定法の特徴がある．ハザードモ
デルでは，共役事前確率密度関数を見出すことは不可
能 20)であり，事前確率密度関数は，非共役事前確率密
度関数を採用せざるを得ない．事前確率密度設定には，
任意性が介在せざるを得ないが，サンプル数の増加に
つれて事前確率密度の特定化の影響は次第に低下する．
まず，回復過程のマルコフ推移確率に含まれるパラ

メータαb
i = (αb

i1, · · · , αb
ii)は，式 (20a)，(20b)を満足

する定数である．これらの定数の事前確率密度関数と

して，ディリクレ分布を仮定する．すなわち，パラメー
タ αb

i (i = 1, · · · , I − 1)の事前確率密度関数を

ηi(α
b
i |νb

i ) = Ψi(ν
b
i )

i∏
m=1

(αb
im)ν

b
im−1 (30a)

Ψi(ν
b
i ) =

Γ(νbi1 + · · ·+ νbii)

Γ(νbi1) · · ·Γ(νbii)
(30b)

i∑
m=1

αb
im = 1 (30c)

と表現する．ただし，νb
i = (νbi1, · · · , νbii)は，定数パラ

メータベクトルである．次に，βiの事前確率密度関数が，
標準的な事前確率密度関数として用いられる多次元正
規分布に従うと仮定する．すなわち，βi ∼ NM (ζi,Σi)

である．ただし，ζiはNM (ζi,Σi)の事前期待値ベクト
ル，Σiは事前分散共分散行列である．εkの事前確率密
度関数は，ガンマ分布 (9)として既に与えられている．
さらに，式 (9)のガンマ分布の制御パラメータ ϕの事
前確率密度関数としてガンマ分布を設定する．すなわ
ち，εk ∼ G(ϕ, 1/ϕ)，ϕ ∼ G(γ10 , γ20)である．このと
き，完備化事後確率密度関数 ρ(α,β, ε, ϕ|u,d, ξ)は，

ρ(α,β, ε, ϕ|u,d, ξ)

∝
Q∏

q=1


T q−1∏
t=1

α
bqt
dq
tu

q
t

T q∏
t=1

dq
t∑

s=uq
t−1

dq
t−1∏

m=uq
t−1, ̸=s

θ̃qm

θ̃qm − θ̃qs
exp(−θ̃qsε

kq
t zqt )


·
I−1∏
i=1

exp

{
−1

2
(βi − ζi)Σ

−1
i (βi − ζi)

′
}

·
K∏

k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)

(
εk
)ϕ−1

exp
(
−ϕεk

)
· 1

γ
γ10

20 Γ(γ10)
ϕγ10−1exp

(
− ϕ

γ20

)

·
B∏

b=1

I∏
i=1

i∏
m=1

(αb
im)ν

b
im−1 (31)

と表すことができる．

(4) 推定フロー
潜在変数を導入したマルコフ劣化ハザードモデルで
は，事後確率密度関数 ρ(α,β, ε, ϕ|u,d, ξ)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 21)を用いて，パラメー
タ α，β，ε，ϕの標本サンプルを事後確率密度関数か
ら抽出する．式 (31)において，α，(β, ε, ϕ)は互いに
独立であり，これらのパラメータに対する完備化条件
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付事後確率密度関数 ρ(α|u,d, ξ)，ρ(β, ε, ϕ|u,d, ξ)は，

ρ(α|u,d, ξ) ∝

(
Q∏

q=1

T q−1∏
t=1

α
bqt
dq
tu

q
t

)

·

{
B∏

b=1

I∏
i=1

i∏
m=1

(αb
im)ν

b
im−1

}
(32)

ρ(β, ε, ϕ|u,d, ξ) ∝


Q∏

q=1

T q∏
t=1

dq
t∑

s=uq
t−1

dq
t−1∏

m=uq
t−1, ̸=s

θ̃qm

θ̃qm − θ̃qs
exp(−θ̃qsε

kq
t zqt )


·
I−1∏
i=1

exp

{
−1

2
(βi − ζi)Σ

−1
i (βi − ζi)

′
}

·
K∏

k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)

(
εk
)ϕ−1

exp
(
−ϕεk

)
· 1

γ
γ10

20 Γ(γ10)
ϕγ10−1exp

(
− ϕ

γ20

)
(33)

と表すことができる．また，潜在変数 u，dの全条件付
事後分布は，式 (24)，(26)で表される．以上のギブス
サンプラーを用いたMCMC法により，提案モデルをベ
イズ推定することが可能となる．なお，ギブスサンプ
リングにおける各パラメータの条件付事後確率密度関
数の算出に際しても，事後分布から直接サンプリング
することは困難であるために，それぞれに対してMH

法を用いる必要がある．図–4に，提案モデルをベイズ
推定するための具体的手順（ステップ 1からステップ
5）を整理している．さらに，読者の便宜を図るために，
同図中には推定手法の詳細を説明する節番号や式番号
を明記している．以下では，図–4の各ステップの内容
を，より詳細に説明する．
ステップ 1　初期値設定
事前分布のパラメータベクトル（行列）νb

i，ζi，
Σi，γ10，γ20 の値を任意に設定する．さらに，潜在
変数の初期値 u(0) = (u1,(0)，· · · ,uQ,(0))，d(0) =

(d1,(0), · · · ,dQ,(0)) を設定する．ただし，uq,(0) =

(u
q,(0)
0 , · · · , uq,(0)

T q−1)，dq,(0) = (d
q,(0)
1 , · · · , dq,(0)T q ) であ

る．さらに，パラメータ推定量の初期値 α(0)，β(0)，
ε(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．さらに，MCMCのバーンイン
とするサンプル標本回数 n，アルゴリズムの終了回数 n

をそれぞれ設定する．
ステップ 2　パラメータ αn の標本抽出
ステップ 2では，潜在変数 u(n−1)，d(n−1)を与件と

し，回復過程マルコフ推移確率のパラメータ αb,(n) =

(α
b,(n)
1 , · · · ,αb,(n)

I ) (b = 1, · · · , B)に関するパラメータ
図–4 推定フロー
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の標本を獲得する．ただし，α
b,(n)
i = (α

b,(n)
im : m =

1, · · · , i)と表記する．ステップ 2で用いるギブスサン
プラーは式 (32)で表される完備化条件付事後確率密度
関数 ρ(α(n)|u(n−1),d(n−1), ξ)で与えられる．潜在的な
修繕直前・直後のランク u(n−1)，d(n−1)と観測データ
ξ を与件としたとき，完備化された α

b,(n)
i に関するギ

ブスサンプラーを，

ρ̃(α
b,(n)
i |u(n−1),d(n−1), ξ)

∝

{
Q∏

q=1

T q−1∏
t=1

α
bqt (n)

d
q,(n−1)
t u

q,(n−1)
t

}

·

{
i∏

m=1

(α
b,(n)
im )ν

b
im−1

}

=

i∏
m=1

(α
b,(n)
im )ν

b
im+N

b,(n−1)
im −1 (34)

と表すことができる．ただし，N
b,(n−1)
im は潜在変数

u(n−1)，d(n−1) を与件としたとき，

N
b,(n−1)
im = #

{
u
q,(n−1)
t = m ∩ d

q,(n−1)
t = i

}
(35)

と定義される．なお，#{}は，括弧 {}内に含まれる定義
式が成立するような観測サンプル数を表す．式 (35)は，
パラメータ νbim+N

b,(n−1)
im −1を有するディリクレ分布

に他ならない．更新されたディリクレ分布 (35)を用い
て，ギブスサンプリングによりパラメータ標本α

b,(n)
i を

標本抽出する．全ての b (b = 1, · · · , B)，i (i = 1, · · · , I)
に対してパラメータ標本 α

b,(n)
i を求める．

ステップ 3　パラメータ β(n)，ε(n)，ϕ(n) の標本抽出
ステップ 3では，潜在的な修繕直前・直後のランク

で定義される混合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．ステップ 3のアルゴリズムを
説明するために，未知パラメータベクトル βから要素
βe1m(e1 = 1, · · · , I − 1;m = 1, · · · , D)を除いた未知
パラメータベクトルを β−e1mと表す．同様に，未知パ
ラメータベクトル εから要素 εe2 (e2 = 1, · · · ,K)を除
いた未知パラメータベクトルを ε−e2 と表す．このとき
式 (33)より，β−e1m，ε，ϕを既知としたときの βe1m

の条件付事後確率密度関数 ρ̃(βe1m|β−e1m, ε, ϕ,u,d, ξ)

は

ρ̃(βe1m|β−e1m, ε, ϕ,u,d, ξ)

∝
e1∏
i=1

I∏
j=e1

Q∏
q=1

T q∏
t=1

{
j−1∏
l=i

(θ̃ql )
δtqij−δtqie

·
j∑

h=i

h−1∏
l=i, ̸=h

1

θ̃ql − θ̃qh
exp(−θ̃qhε

kq
t zqt )


δtqij

· exp
{
−1

2
(βe1 − ζe1)Σ

−1
e1 (βe1 − ζe1)

′
}

(36)

と表すことができる．ただし，δtqie1，δtqij は

δtqie1 =

1 uq
t−1 = i = e1の時

0 それ以外の時
(37)

δtqij =

1 uq
t−1 = i，uq

t = j の時
0 それ以外の時

(38)

となるダミー変数である．また，β，ε−e2，ϕ を既
知としたときの εe2 の条件付事後確率密度関数
ρ̃(ε−e2 |β, εe2 , ϕ,u,d, ξ)は，

ρ̃(ε−e2 | β, εe2 , ϕ,u,d, ξ) ∝
Q∏

q=1

T q∏
t=1


dq
t∑

s=uq
t−1

dq
t−1∏

m=uq
t−1, ̸=s

θ̃qm

θ̃qm − θ̃qs
exp(−θ̃qsε

kq
t zqt )


δtqe2

·(εe2)ϕ−1 exp(−ϕεe2) (39)

と表せる．ただし，δtqe2 は，

δtqe2 =

1 kqt = e2の時
0 それ以外の時

(40)

となるダミー変数である．さらに，β，εを既知としたと
きの ϕの条件付事後確率密度関数 ρ̃(ϕ|β, ε,u,d, ξ)は，

ρ̃ (ϕ|β, ε,u,d, ξ)

∝
K∏

k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)
(εk)ϕ−1 exp(−ϕεk)

· 1

γ
γ10

20 Γ(γ10)
ϕγ10−1exp

(
− ϕ

γ20

)
(41)

と表すことができる．これらの条件付事後確率密度関
数を用いて，式 (33)の同時事後確率密度関数をギブス
サンプリングにより算出する．具体的な手順は，図–4

のステップ 3に示す通りである．ただし，条件付事後確
率密度関数 (36)，(39)，(41)からは直接にサンプリン
グすることができない．この点に関して貝戸等 22) は，
条件付事後確率密度関数 (36)，(39)，(41)から標本を
得る方法として，ランダムウォークMH法や独立MH

法を組み合わせたアルゴリズムを提案している．
ステップ 4　潜在変数の更新
全 条 件 付 事 後 確 率 (24)，(26) に 基 づ い
て ，新 し い 潜 在 変 数 u(n)，d(n) を ラ ン ダ ム
サンプリングする．いま，潜在変数ベクトル
u
q,(n−1)
−t = (uq

0, . . . , u
q,(n)
t−1 , u

q,(n−1)
t+1 , · · · , uq,(n−1)

T q−1 )，
d
q,(n−1)
t = (d

q,(n)
1 , . . . , d

q,(n)
t , d

q,(n−1)
t+1 , · · · , dqT q )を定義

する．このとき，u
q,(n)
t の全条件付き事後確率は，

Prob[u
q,(n)
t = i|α,β, ε, ϕ,u

q,(n−1)
−t ,d

q,(n−1)
t , ξ]

=
ω
u,q,(n−1)
it∑I

j=1 ω
u,q,(n−1)
jt

(42)
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と表される．ただし，
ω
u,q,(n−1)
it

=


r
bqt

d
q,(n−1)
t i

π
id

q,(n−1)
t+1

(zqt+1|ε
kq
t+1) (1 ≤ t ≤ T q − 2)

r
bq
Tq−1

d
q,(n−1)

Tq−1
i
πiiTq

(zqT q |εk
q
Tq ) (t = T q − 1)

(43)

である．また，潜在変数ベクトル u
q,(n−1)
t =

(u
q,(n)
0 , . . . , u

q,(n)
t−1 , u

q,(n−1)
t , · · · , uT q−1)，d

q,(n−1)
−t =

(d
q,(n)
1 , . . . , d

q,(n)
t−1 , d

q,(n−1)
t+1 , · · · , dT q )を定義する．この

とき，d
q,(n)
t の全条件付き事後確率は，

Prob[d
q,(n)
t = i|α,β, ε, ϕ,u

q,(n−1)
t ,d

q,(n−1)
−t , ξ]

=
ω
d,q,(n−1)
it∑I

j=1 ω
d,q,(n−1)
jt

(44)

と表される．ただし，
ω
d,q,(n−1)
it

=


πi

q
0i
(zq1 |εk

q
1 )r

bq1

iu
q,(n−1)
1

(t = 1)

π
u
q,(n−1)
t−1 i

(zqt |εk
q
t )r

bqt

iu
q,(n−1)
t

(2 ≤ t ≤ T q − 1)

(45)

である．全ての q (q = 1, · · · , Q)に対して，t = 1より
逐次，潜在変数 u

q,(n)
t (t = 1, · · · , T q − 1)，d

q,(n)
t (t =

1, . . . , T q − 1)を求める．
ステップ 5　更新値の記録
以上で求めたパラメータ推定量の更新値α(n)，β(n)，

ε(n)，ϕ(n)，潜在変数の更新値 u(n)，d(n) 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状態に達していないと
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と表す．すなわち，ギ
ブスサンプリングで求めたサンプル α(n)，β(n)，ε(n)，
ϕ(n) (n = n + 1, n + 2, · · · , n) を，事後確率密度関数
ρ(α,β, ε, ϕ|ξ)からの標本と見なすこととする．従って，
これらの標本を用いて，パラメータベクトルα，β，ε，
ϕの事後分布に関する各層の統計量を計算することも
可能となる．なお，ギブスサンプリングの定常性に関
しては，Geweke検定統計量 23) を用いて判断する．

(5) 事後分布に関する統計量
MCMC 法によって得られた標本に基づいて，パラ

メータベクトル α，β，ε，ϕ に関する統計的性質を
分析することができる．MCMC 法を用いた場合，パ
ラメータの事後確率密度関数 ρ(α,β, ε, ϕ|u,d, ξ)を解

析的な関数として表現することはできない．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
数を推定することとなる．いま，ギブスサンプリング
から得られた標本を θ(n) = (α(n),β(n), ε(n), ϕ(n)) =

(θ
(n)
1 , θ

(n)
2 , · · · , θ(n)Kθ

) (n = 1, · · · , n) と表す．なお，
Kθ = B

∑I
i=1 i+D(I − 1)+K +1である．このうち，

最初の n個の標本は収束過程からの標本と考え，標本
集合から除去する．そのうえで，パラメータ標本添え
字集合をM = {n + 1, · · · , n}と定義する．このとき，
パラメータベクトル θの同時確率分布関数 G(θ)は，

G(θ) =
#{θ(n) ≤ θ, n ∈ M}

n− n
(46)

と表すことができる．ただし，#{}は，括弧 {}内の論
理式が成立する未知パラメータサンプルの総数である．
ギブスサンプリングで得られたパラメータ標本を用い
て，様々な統計量を算出することができる．例えば，パ
ラメータ θ の事後分布の期待値ベクトル ζ̃(θ)，分散・
共分散行列 Σ̃(θ)はそれぞれ

ζ̃(θ) =
{
ζ̃(θ1), · · · , ζ̃(θKθ

)
}′

=


n∑

n=n+1

θ
(n)
1

n− n
, · · · ,

n∑
n=n+1

θ
(n)
Kθ

n− n


′

(47)

Σ̃(θ) =


σ̃2(θ1) · · · σ̃(θ1θKθ

)
...

. . .
...

σ̃(θKθ
θ1) · · · σ̃2(θKθ

)

 (48)

と表される．ただし，

σ̃2(θkθ
) =

n∑
n=n+1

{
θ
(n)
kθ

− ζ̃(θkθ
)
}2

n− n
(49)

σ̃(θkθ
θlθ )

=

n∑
n=n+1

{
θ
(n)
kθ

− ζ̃(θkθ
)
}{

θ
(n)
lθ

− ζ̃(θlθ )
}

n− n
(50)

である．また，ギブスサンプリングによる標本を用い
て，パラメータ θの信用域を定義できる．例えば，パ
ラメータ θの 100(1− 2κ)%信用域は，標本順序統計量
(θκkθ

, θ
κ

kθ
(kθ = 1, · · · ,Kθ)

θκkθ
= argmax

θ
(n∗)
kθ[

#{θ(n)kθ
≤ θ

(n∗)
kθ

, n ∈ M}
n− n

≤ κ

]
(51)

θ
κ

kθ
= arg max

θ
(n∗∗)
kθ[

#{θ(n)kθ
≥ θ

(n∗∗)
kθ

, n ∈ M}
n− n

≤ κ

]
(52)

を用いて θκkθ
< θkθ

< θ
κ

kθ
と定義できる．
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5. おわりに

本研究では，表層の高機能舗装化に伴い損傷部位・修
繕が深層化する高速道路舗装を対象に，層別修繕効果
の評価を行う方法論を提案した．具体的には，従来の
劣化・回復予測手法を拡張し，修繕の実施による劣化
過程の異質性を確率変数として表現した上で，これを
推定することにより修繕前後の劣化速度の差異を評価
する．また，そのために，修繕履歴を用いた舗装区間
のグルーピング方法についても言及した．これにより，
層別修繕後の劣化速度低減効果を定量化することが可
能となる．なお，提案した方法論に基づいた実証分析
結果は，研究発表会当日に提示する予定である．
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