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本研究で対象とするコンクリート設備を保有する管理主体では，近年の点検技術者不足を背景に，専門業者点
検と並行して現場に常駐するインハウスエンジニアによる年次点検を実施しており，自社内での点検技術者育
成を試みている．しかしながら，専門業者点検とインハウス点検の点検結果には大きな差が生じている．そこ
で本研究では，専門点検業者の点検結果を基にインハウスエンジニアの点検精度と教育効果を検証する．具体
的には，双方の点検で得られた複数年の点検データを混合マルコフ劣化ハザードモデルに適用し，期待寿命の
比較を行うことによってインハウス点検の教育効果を検証する．さらに，設備種別毎の期待寿命を比較し，特
に点検精度に差が生じやすい設備について分析を行う．最後に，分析結果を踏まえて今後の点検技術者育成の
課題について検討を行う．

キーワード : 混合マルコフ劣化ハザードモデル，劣化予測，点検精度，教育効果検証，維持管理

1. はじめに

近年の社会基盤構造物の老朽化が急激に進行する一

方で，維持管理を担う点検技術者不足が問題となって

いる．技術者不足の対策として，新規入職者の確保，現

従業員に対する教育・研修，高年齢従業員の雇用延長が

実施されている 1)．維持管理業務の持続可能性の観点

では，高年齢技術者の活用とともに次世代への技術継

承が特に必要とされている．このような背景から，点

検技術者の育成が喫緊の課題となっている．本研究で

対象とするダムコンクリート施設では，専門点検業者

による点検と併せて現場に常駐するインハウスエンジ

ニアによる点検（以下，インハウス点検と呼ぶ）を原則

毎年実施し，点検技術者の育成を試みている．しかし

ながら，専門業者点検とインハウス点検の点検結果に

は大きな差が生じている．また，設備種別によって特

に点検結果に差異が出やすいものがある．点検技術者

育成には長期的な視点が求められ，継続的に専門業者

点検とインハウス点検を並行して実施することによっ

てインハウス点検の精度向上，つまり教育効果が期待

される．設備別の点検精度及び教育効果を明らかにす

ることによって，今後の点検技術者の育成方針策定に

おいて活用することが可能となると考えられる．

以上の問題意識から，本研究においては専門業者点

検とインハウス点検で得られた点検データを用いて，イ

ンハウス点検の点検精度及び教育効果を検証する．具

体的には，混合マルコフ劣化ハザードモデルを適用し，

劣化速度の相対評価を行う．このとき，専門業者点検

の前後でインハウス点検が異なる劣化過程を辿ると考

える．専門業者点検前のインハウス点検と専門業者点

検後のインハウス点検の劣化速度を比較し，設備間の

点検精度の差異及び，専門業者点検による教育効果を

検証する．以下，2.では本研究の基本的な考え方を述

べる．3.では，混合マルコフ劣化ハザードモデルにつ

いて詳述し，4.でその推計方法を示す．最後に，5.で

2種類の点検により得られた目視点検データを用いて点

検精度と教育効果の検証を行う．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 劣化速度を用いた相対評価

統計的手法を用いた劣化予測に関する研究は，今ま

でに数多く行われている．特に，マルコフ劣化ハザー

ドモデル 2)の開発によって，限られたデータから社会

基盤構造物の劣化予測が可能となった．また，混合マ

ルコフ劣化ハザードモデルの開発 3) により，個々の施

設の劣化過程に介在する異質性を考慮した劣化予測を

行うことが可能となった．さらに，施設間の劣化速度

の相対評価によって，補修の優先順位の決定問題を検

討することが可能となった 4)．さらに，同一施設にお

いて補修前後の劣化速度の相対比較によって補修効果

の検証が可能である 5)．本研究においては，劣化速度
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の相対評価によって同一の社会基盤施設に対して実施

された異なる点検手法間の差異について分析すること

を試みる．

(2) 専門業者点検とインハウス点検の二者間比較

本研究で対象とするダムコンクリート設備において

は，専門業者点検とインハウス点検の 2種類の点検が

実施されている．専門業者点検は，3～10 年間隔で実

施され，詳細な点検が行われている．インハウス点検

は，2009年より専門業者点検を補完する形で原則毎年

実施され，外観上の明らかな異常の有無を確認してい

る．このように専門業者点検と並行してインハウス点

検を実施し，点検技術者の育成を試みている．しかし

ながら，専門業者点検の点検結果とインハウス点検の

点検結果には大きな差が生じる場合がある．特定の設

備において点検結果に差が生じやすい傾向があり，設

備によって健全度判定の難易度が異なると考えられる．

健全度判定が難しい設備においては，今後の点検技術

者育成において特段の対策が求められる．

インハウス点検が開始された初期は，専門業者点検

が実施された年度においてインハウス点検の健全度が

推移しているケースが多く，専門業者点検の点検結果

を参考にしながら健全度判定を行っていたと考えられ

る．このようにインハウス点検における健全度判定と

専門業者点検の判定との比較を繰り返すことによって

点検精度が年々に向上していると考えられる．これは，

専門業者点検がインハウス点検に与える教育効果と考

えることができる．

本研究においては，インハウス点検の設備別の点検

精度と専門業者点検による教育効果の検証を行う．具

体的には，混合マルコフ劣化ハザードモデルを適用し，

設備種別間の異質性と点検種別・点検時期による異質

性を求める．まず，専門業者点検前と専門業者点検後

で得られたインハウス点検データは異なる劣化過程を

辿ると考える．図–1に示すように，2回目の専門業者

点検の前後でインハウス点検を期間 1と期間 2に分割

する．同一施設に対して，期間 1と期間 2で別の異質

性パラメータを設定することとする．また，専門業者

点検で得られた点検データに対しても異質性パラメー

タを設定する．このように，期間 1のインハウス点検，

期間 2のインハウス点検，専門業者点検についてそれ

ぞれ設備別に異質性パラメータを設定する．期間 1と

期間 2のインハウス点検の期待寿命と専門業者点検の

期待寿命を設備別に比較することによって，各設備の

点検精度と教育効果を検証する．

図–1 期間の設定

3. 混合マルコフ劣化ハザードモデル

(1) モデル化の前提条件

カレンダー時刻 s0 を初期時点とする離散的時間軸

t = 0, 1, 2, · · · を考え，離散的時間軸上の点を時点と呼
び，カレンダー時刻と区別する．単位時間幅を 1に基準

化する．施設の健全性を I 個の健全度 i (i = 1, · · · , I)
で表現する．iの値が大きくなるほど，劣化が進展して

いる．時点 tにおける施設の健全度を状態変数 h(t) =

i (i = 1, · · · , I; t = 0, 1, · · · )を用いて表現する．施設
の劣化過程がマルコフ連鎖に従うと仮定し，離散時間

軸上の単位時間間隔における健全度間の推移確率をマ

ルコフ推移確率を用いて表現する．推移確率は，時点

tにおける健全度 h(t) = iを与件とし，次の時点 t+ 1

における健全度 h(t + 1) = j(j ≥ i)が生起する条件付

確率

Prob[h(t+ 1) = j|h(t) = i] = πij (1)

を用いて定義される．なお，微小時間での健全度の推移

は 1段階である．このようなマルコフ推移確率 (1)は所

与の 2つの時点 t，t+1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り，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．補

修がない限り常に劣化が進行するので，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 = 1, · · · , I)
πij = 0 (i > j の時)∑I

j=i πij = 1

 (2)

が成立しなければならない．健全度 I 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，πII = 1が

成立する．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．マルコフ連鎖モデルでは，健全度が

i − 1から iに推移した時点に拘わらず，時点 tから時

点 t+1の間に推移する確率は時点 t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 6)．
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(2) 混合マルコフ劣化ハザードモデルの定式化

混合マルコフ劣化ハザードモデルの詳細に関しては

参考文献 3)7) に詳しいが，ここでは同モデルを簡単に

紹介する．本研究では目視点検データに基づく個々の施

設の劣化予測を目的としている．分析の対象とする社会

基盤施設をK 個の施設グループ（評価単位）に分割す

る．さらに，施設グループ k (k = 1, · · · ,K)は，合計

Lk個の施設で構成されている．施設グループ kに固有

なハザード率の異質性を表すパラメータ εkを導入する．

このとき，施設グループ k の施設 lk (lk = 1, · · · , Lk)

の健全度 i (i = 1, · · · , I − 1)のハザード率を，個別ハ

ザード率

λlki = λ̃lki ε
k (3)

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

を用いて表す．ここに，λ̃lki は施設グループ kの施設 lk

が有する健全度 iの平均的なハザード率（以下，標準

ハザード率）である．異質性パラメータ εk は，施設グ

ループ k の標準ハザード率 λ̃lki 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 > 1であり，かつ εk の値が大きく

なるほど，当該施設グループ k に含まれる全ての施設

の劣化速度が，標準ハザード率に対して大きいことを

表す．式 (3)において，全ての健全度のハザード率に，

同一の確率変数 εk が含まれることに留意して欲しい．

これにより，ある健全度において劣化速度が大きい場

合，他の健全度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|α, γ)

f(εk|α, γ) = 1

γαΓ(α)

(
εk
)α−1

exp

(
−ε

k

γ

)
(4)

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|α, γ)の平均は αγ で，分散は αγ2 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 ḡ(εk|ϕ)は，

ḡ(εk|ϕ) = ϕϕ

Γ(ϕ)
(εk)ϕ−1 exp(−ϕεk) (5)

と表される．

ここで，施設グループ 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，施設グ

ループ kのある施設 lk の健全度 iの寿命が ylki 以上と

なる確率 F̃i(y
lk
i )は，指数ハザード率 (3)を用いて

F̃i(y
lk
i ) = exp(−λ̃lki ε̄

kylki ) (6)

と書き換えることができる．さらに，施設グループ k

の施設 lk の第 1回目の点検時刻 τ lkA において健全度が

iと判定され，次の点検時刻 τ lkB = τ lkA + zlk においても

健全度が iと判定される確率 πii(z
lk |ε̄k)は，

πii(z
lk |ε̄k) = exp(−λ̃lki ε̄

kzlk) (7)

となる．また，点検時刻 τ lkA と τ lkB = τ lkA + zlk 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

πij(z
lk |ε̄k)は，式 (3)より，

πij(z
lk |ε̄k) =

j∑
s=i

j−1∏
m=i,̸=s

λ̃lkm

λ̃lkm − λ̃lks
exp(−λ̃lks ε̄kzlk)

=

j∑
s=i

ψs
ij(λ̃

lk) exp(−λ̃lks ε̄kzlk) (8)

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

と表すことができる ?)．ただし，λ̃lk = (λ̃lk1 , · · · , λ̃
lk
I−1)

である．また，ψs
ij(λ̃

lk)は

ψs
ij(λ̃

lk) =

j−1∏
m=i,̸=s

λ̃lkm

λ̃lkm − λ̃lks
(9)

となり，標準ハザード率のみの関数で表される．また，

πiI(z
lk |ε̄k)に関しては，

πiI(z
lk |ε̄k) = 1−

I−1∑
j=i

πij(z
lk |ε̄k) (10)

と表すことができる．つぎに，パラメータ εk がガンマ

分布，式 (5)に従って分布する場合を考える．まず，健

全度 iの寿命が ylki 以上となる確率は，式 (7)を用いて

π̃ii(z
lk) =

∫ ∞

0

πii(z
lk |εk)ḡ(εk|ϕ)dεk (11)

と表すことができる．マルコフ推移確率 π̃ii(z
lk)はハ

ザード率の確率分布を考慮した点検間隔 zlk 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 zlk

の下で健全度 iから健全度 j へ推移する平均マルコフ

推移確率は，

π̃ij(z
lk) =

∫ ∞

0

πij(z
lk |εk)ḡ(εk|ϕ)dεk (12)

と表される．

(3) 目視点検データとハザード率

施設グループ k(k = 1, · · · ,K)に属する施設 lk (lk =

1, · · · , Lk)に関して 2回の目視点検が実施されたと考え

る．3.(2)と同様に，目視点検が実施されたカレンダー

時刻を (τ lkA , τ
lk
B )と表す．ただし，τ lkA は第 1回の目視点

検時刻であり，τ lkB は第 2回目の目視点検が実施された

カレンダー時刻である．施設グループ kに含まれる施設

lkの点検サンプルには，第 1回目の目視点検から第 2回

目の目視点検が実施された時刻までの期間長 z̄lk と，こ

れら 2回の目視点検で観測された施設の健全度 h̄(τ lkA )，

h̄(τ lkB )に関する情報が記載されている．記号「　̄」は，

実測値であることを意味している．点検時点における健

全度に基づいて，ダミー変数 δ̄lkij (i = 1, · · · , I − 1, j =

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

δ̄lkij =

{
1 h̄(τ lkA ) = i, h̄(τ lkB ) = j の時

0 それ以外の時
(13)
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と定義する．さらに，ダミー変数ベクトルを δ̄lk =

(δ̄lk11, · · · , δ̄
lk
I−1,I)，施設の劣化速度に影響を及ぼす施設

の構造特性や環境条件を表す特性行ベクトルを x̄lk =

(x̄lk1 , · · · , x̄
lk
M )と表す．ただし，x̄lkm (m = 1, · · · ,M)は

施設グループ k，施設 lkの点検サンプルのm番目の説

明変数に関する期間 [τ lkA , τ
lk
B )における観測値を表す．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 xlk1 = 1である．施設グループ kに属する施設

lk の点検サンプルが有する情報を ξlk = (δ̄lk , z̄lk , x̄lk)

と表す．また，目視点検データ全体を Ξと表す．

さらに，施設 lk の点検サンプルの期間 [τ lkA , τ
lk
B ) に

おける劣化過程を個別ハザード率 λlki = λ̃lki ε
k (i =

1, · · · , I−1)を用いて表現する．健全度 Iはマルコフ連鎖

の吸収状態であり，πII = 1が成立するためにハザード

率 λ̃lkI は必然的に λ̃lkI = 0となる．社会基盤施設の劣化過

程を特徴づける標準ハザード率 λ̃lki (i = 1, · · · , I−1; k =

1, · · · ,K)は施設の特性ベクトルに依存して変化すると

考え，標準ハザード率 λ̃lki を特性ベクトルxlk を用いて，

λ̃lki = exp(xlkβ′
i) (14)

と表す．ただし，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．また，xlk1 = 1より，βi,1 は定数項

を表す．

4. 階層ベイズ推計

(1) 階層ベイズモデル

社会基盤施設の劣化速度を評価するためには当該施

設の目視点検データが必要となるが，一般的には，特

定の施設に限定した目視点検データは十分に蓄積され

ていない．このような場合であっても，本研究で提案

する混合マルコフ劣化ハザードモデルを用いれば，同

一施設グループ（同じ評価単位）の目視点検データを

蓄積することにより，施設の平均的な劣化過程と，着

目する施設の劣化特性を分析することが可能となる 8)．

特に，本研究で取扱う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．

さらに，階層ベイズ推計では，異質性パラメータの分

散パラメータ ϕ（ハイパーパラメータ）に関しても事前

分布を設定する．事前分布を階層化したそれらのモデ

ルは階層ベイズモデルと総称され，主にマーケティン

グ分析などの分野で研究が進められている 8)．本研究

でも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，観測情報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．いま，尤度関

数を L(θ|Ξ)と表す．θ = (β, ϕ, ε)はパラメータベクト

ルを表す．ここで，θが確率変数で，事前確率密度関数

π(θ)に従うと仮定する．目視点検データΞが与件であ

るときに，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|Ξ)はベイズの定理より，

π(θ|Ξ) ∝ L(θ|Ξ)π(θ) (15)

と禁じできる．さらに，事前確率密度関数 π(θ)を，

π(θ) = π(β, ϕ, ε)

= π(β)π(ε|ϕ)π(ϕ)

=
I−1∏
i=1

K∏
k=1

π(βi)π(ε
k|ϕ)π(ϕ) (16)

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パラメー

タ ϕの事前分布が階層構造になっている．階層ベイズ

推計では，未知パラメータ θ = (β, ϕ, ε)の事前分布を

設定し，各パラメータの条件付き事後確率密度関数を算

出する．階層ベイズモデルに対しては代表的なMCMC

法であるギブスサンプリング法やメトロポリス・ヘイ

スティング法（以下，MH法）を組み合わせて事後分

布を算出する階層ベイズ推計が提案されている 9)．

(2) 事後分布の定式化

いま，パラメータ θ = (β1, · · · ,βI−1, ϕ, ε
1, · · · , εK)

を与件とする．このとき，目視点検データ Ξが観測さ

れる同時生起確率（尤度）L(θ|Ξ)は，

L(θ|Ξ)

=
I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{
πij(z̄

lk , x̄lk |β, ϕ, εk)
}δ̄

lk
ij

=
I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{ j∑
m=i

ψm
ij (λ̃

lk) exp(−λ̃lkmεkz̄lk)
}δ̄

lk
ij

(17)

と表される．ただし，λ̃lk = (λ̃lk1 , · · · , λ̃
lk
I−1)である．

また，式 (16)の未知パラメータ θ = (β, ϕ, ε)の事前

確率密度関数 π(θ)をそれぞれ以下のように設定する．

まず，βiの事前確率密度関数 π(βi)として多次元正規

分布を用いる．すなわち，βi ∼ NM (µi,Σi)である．た

だし，NM (µi,Σi)は期待値ベクトルを µi，分散共分

散行列をΣiとしたM 次元正規分布である．εkの事前

確率密度関数 π(εk|ϕ)はガンマ分布 (5)としてすでに

与えられている．さらに，式 (5)のガンマ分布の制御パ

ラメータ ϕの事前確率密度関数 π(ϕ)としてガンマ分

布 h(ϕ|α0, γ0)を設定する．すなわち，εk ∼ G(ϕ, 1/ϕ)，
ϕ ∼ G(α0, γ0)である．
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したがって，同時事後確率密度関数は，

π(θ|Ξ)

∝ L(θ|Ξ)
I−1∏
i=1

K∏
k=1

π(βi)π(ε
k|ϕ)π(ϕ)

∝
I−1∏
i=1

I∏
j=i

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{ j∑
m=i

ψm
ij (λ̃

lk) exp(−λ̃lkmε̄kz̄lk)
}δ̄

lk
ij

·
I−1∏
i=1

exp
{
− 1

2
(βi − µi)Σ

−1
i (βi − µi)

′
}

·
K∏

k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)
(εk)ϕ−1 exp(−ϕεk)

· 1

γα0
0 Γ(α0)

ϕα0−1 exp

(
− ϕ

γ0

)
(18)

のように定式化することができる．

(3) 同時事後確率密度関数の推計

未知パラメータを推計するためには式 (18)で表され

る同時事後確率密度関数を求める必要がある．しかし

ながら，上述したように，同時事後確率密度関数を解析

的に求めることはもとより，同時事後確率密度関数か

ら直接サンプリングすることも困難となっている．そこ

で本研究では代表的なMCMC法の 1つであるギブス

サンプリングの考え方に基づき，各パラメータの条件

付き事後確率密度関数を用いて数値計算により式 (18)

の同時事後確率密度関数を算出する．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き事後確率

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．

はじめに混合マルコフ劣化ハザードモデルの各パラ

メータの条件付き事後確率密度関数を利用して同時事後

確率密度関数を算出する．未知パラメータの部分ベクト

ル βから βe1(e1 = 1, · · · , I−1)を除いた未知パラメー

タベクトルを β−e1 と表すことにする．また，同様に未

知パラメータの部分ベクトル εから 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 (18)より，β−e1 , ϕ, ε，を既知とした時の βe1

の条件付き事後確率密度関数 π(βe1 |β
−e1 , ϕ, ε,Ξ)は，

π(βe1 |β
−e1 , ϕ, ε,Ξ)

∝
e1∏
i=1

I∏
j=e1

K∏
k=1

Lk∏
lk=1

{
λ̃lke1

δ̄
lk
ij −δ̄

lk
ie1

j∑
m=i

m−1∏
s=i

1

λ̃lks − λ̃lkm

j−1∏
s=m

1

λ̃lks+1 − λ̃lkm
exp(−λ̃lkmεkz̄lk)

}δ̄
lk
ij

· exp
{
− 1

2
(βe1 − µe1)Σ

−1
e1 (βe1 − µe1)

′
}

(19)

と表せる．ただし，δ̄lkie1 は，点検サンプル kの事前健全

度 h̄(τ lkA ) = iとサンプリングする際の事前健全度 e1が

一致した場合に 1を，そうでない場合に 0をとるダミー

変数である．また，β, ϕ, ε−e2，を既知とした時の εe2
の条件付き事後確率密度関数 π(εe2 |β, ϕ, ε−e2 ,Ξ)は，

π(εe2 |β, ϕ, ε−e2 ,Ξ) ∝
I−1∏
i=1

I∏
j=i

Le2∏
le2=1{ j∑

m=i

ψm
ij (λ̃

le2 ) exp(−λ̃le2m εe2 z̄
le2 )

}δ̄
le2
ij

·(εe2)ϕ−1 exp(−ϕεe2) (20)

と表せる．さらに，β, εを既知とした時の ϕの条件付

き事後確率密度関数 π(ϕ|β, ε,Ξ)は，

π(ϕ|β, ε,Ξ)

∝
K∏

k=1

ϕϕ

Γ(ϕ)
(εk)ϕ−1 exp(−ϕεk)

· 1

γα0
0 Γ(α0)

ϕα0−1 exp

(
− ϕ

γ0

)
(21)

と表すことができる．これらの条件付き確率密度関数

を用いて式 (18)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．具体的な手順を以下にまと

める．

ステップ 1　先験的情報を用いて事前分布のパラメー

タ値 µ,Σ, α0, γ0 を設定する．それらはこれから

推計するパラメータの制約条件となる．本研究で

は無条件事前分布として分散のパラメータ値を大

きく設定することとする．また，未知パラメータ

θ = (β, ϕ, ε)の初期値 θ(0) = (β(0), ϕ(0), ε(0))を

設定する．初期値の影響はサンプリング数の増加

とともに薄れていく．

ステップ 2-1　サンプリング回数 nの未知パラメータ

の部分ベクトル β(n) を次のように発生させる．

β
(n)
1 を π(β1|β

−1 (n−1), ϕ(n−1), ε(n−1),Ξ)からラ

ンダムサンプリングする．

β
(n)
2 を π(β2|β

−2 (n−1), ϕ(n−1), ε(n−1),Ξ)からラ

ンダムサンプリングする．

· · ·
β
(n)
I−1 を π(βI−1|β

I−1 (n−1), ϕ(n−1), ε(n−1),Ξ) か

らランダムサンプリングする．

ステップ 2-2　サンプリング回数 nの未知パラメータ

の部分ベクトル ε(n) を次のように発生させる．

ε
(n)
1 をπ(ε1|β(n), ϕ(n−1), ε−1 (n−1),Ξ)からランダ

ムサンプリングする．

ε
(n)
2 をπ(ε2|β(n), ϕ(n−1), ε−2 (n−1),Ξ)からランダ

ムサンプリングする．

· · ·
ε
(n)
K を π(εK |β(n), ϕ(n−1), ε−K (n−1),Ξ)からラン

ダムサンプリングする．

ステップ 2-3　サンプリング回数 nの未知パラメータ
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の要素 ϕ(n) を π(ϕ|β(n), ε(n),Ξ) からランダムサ

ンプリングする．

ステップ 3 　十分大きな n に対して n > n ならば

θ(n) = (β(n), ϕ(n), ε(n))を記録する．

ステップ 4　 n = n̄ならば計算を終了する．n < n̄な

らば n = n+ 1としステップ 2へ戻る．

以上のギブスサンプリングにおいて，推移核を

Ø(θ(n− 1),θ(n)|Ξ)

=
I−1∏
e1=1

π(β(n)
e1 |β−e1 (n−1), ϕ(n−1), ε(n−1),Ξ)

·
K∏

e2=1

π(ε(n)e2 |β(n), ϕ(n−1), ε−e2 (n−1),Ξ)

·π(ϕ(n)|β(n), ε(n),Ξ) (22)

と定義する．このとき，θ(n) (n = 0, 1, · · · )は推移核
Ø(θ(n− 1),θ(n)|Ξ)を持つマルコフ連鎖である．さら

に，このマルコフ連鎖の定常状態を π(θ|Ξ)と表す．十

分大きな nに対して，このようなマルコフ連鎖が定常

状態に達していると考えれば，ギブスサンプリングによ

る θ(n = n+ 1, n+ 2, · · · , n̄)のサンプリングは式 (18)

に示した同時事後確率密度関数π(θ|Ξ)からのサンプリ

ングと等しくなる．したがって，ギブスサンプリングに

よって得られるこれらの標本 θ(n = n+1, n+2, · · · , n̄)
を用いて，パラメータベクトル θ = (β, ϕ, ε)の同時事

後確率密度関数に関する統計量を計算することも可能

となる．ただし，ステップ 2で利用する条件付き事後

確率密度関数（式 (19)，(20)，(21)）からは直接にラン

ダムサンプリングすることができない．

(4) 条件付き事後確率密度関数からのサンプリング

直接サンプリングできない条件付き事後確率密度関数

(式 (19),(20),(21))からの標本を得るためにMH法を用

いる．具体的にはπ(β(n)
e1 |β−e1 (n−1), ϕ(n−1), ε(n−1),Ξ)

からのサンプリングに対してランダムウォーク

MH 法 9) を，π(ε
(n)
e2 |β(n), ϕ(n−1), ε−e2 (n−1),Ξ) と

π(ϕ(n)|β(n), ε(n),Ξ)からのサンプリングに対しては独

立MH法 9) を，それぞれ適用する．

(5) 事後分布に関する統計量

MCMC 法を用いた場合，パラメータの事後確率密

度関数 π(θ|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こととなる．いま，MCMC

法により得られた標本を θ(n) = (β(n), ϕ(n), ε(n)) =

(θ
(n)
1 , θ

(n)
2 , · · · , θ(n)Kθ

) (n = 1, · · · , n)と表すこととする．
なお，Kθ =M(I−1)+K＋ 1である．このうち，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

本集合から除去する．その上で，パラメータの標本添

字集合をM = {n + 1, · · · , n)と定義する．このとき，
パラメータ θの同時確率分布関数 G(θ)は

G(θ) =
#(θ(n) ≤ θ, n ∈ M)

n− n
(23)

と表すことができる．ただし，#(θ(n) ≤ θ, n ∈ M)は

論理式 θ(n) ≤ θ, n ∈ Mが成立するサンプルの総数で

ある．また，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

)′
(24a)

Σ̃(θ) =


σ̃2(θ1) · · · σ̃(θ1θKθ

)
...

. . .
...

σ̃(θKθ
θ1) · · · σ̃2(θKθ

)

 (24b)

と表される．ただし，

σ̃2(θkθ
) =

n∑
n=n+1

{θ(n)kθ
− ζ̃(θkθ

)}2

n− n
(25a)

σ̃(θkθ
θlθ )

=

n∑
n=n+1

{θ(n)kθ
− ζ̃(θkθ

)}{θ(n)lθ
− ζ̃(θlθ )}

n− n
(25b)

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の信用区間を定義できる．100(1−2κ)%信

用区間は，標本順序統計量 (θκkθ
, θ

κ

kθ
) (kθ = 1, · · · ,Kθ)

θκkθ
= argmax

θ∗
kθ{

#(θ
(n)
kθ

≤ θ∗kθ
, n ∈ M)

n− n
≤ κ

}
(26a)

θ
κ

kθ
= argmin

θ∗∗
kθ{

#(θ
(n)
kθ

≥ θ∗∗kθ
, n ∈ M)

n− n
≤ κ

}
(26b)

を用いて θκkθ
< θkθ

< θ
κ

kθ
と定義できる．

MCMC法では，初期パラメータ値 θ(0) が不変分布

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個のサンプルのうち，最

初の n個の標本 θ(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．その上で，第

n+1回以降の標本をとりあげる．n+1以降の標本が，

不変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 10) を用いて仮説検定を試みる．

5. 適用事例

(1) データ概要

ダムコンクリート施設を対象として分析を行う．専

門業者点検とインハウス点検による目視点検データを
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表–1 設備の分類及び設備数

設備種別 設備数

1 堤体 153
2 洪水吐 304
3 取水口 297
4 水槽 219
5 水圧鉄管 115
6 放水路・放水管 337
7 取水ダム 417
8 橋・支承部 531
9 その他 2,824

合計 5,197

表–2 健全度別のサンプル数

事前健全度
1 2 3 4

1 9,487 622 43 14
事後 2 - 13,063 192 27
健全度 3 - - 1,270 36

4 - - - 291

用いて，混合マルコフ劣化ハザードモデルに適用する．

点検項目数は 5,197あり，9種類の設備に分類されてい

る．表–1に設備別の点検項目数を示す．各点検項目で

専門業者点検による健全度判定とインハウス点検によ

る健全度判定が記録されている．専門業者点検は 2006

年から 2019年の間に 2～3回実施され，インハウス点

検は 2009年から 2019年の間，原則毎年実施されてい

る．これらのデータから健全度ペアサンプルを作成し

たところ，サンプル数は 25,045となった．サンプルの

平均点検間隔は 2.24年であった．表–2には，健全度別

のサンプル数を示す．

専門業者点検の健全度判定では，まず健全度点数を

算出し，点数に応じて健全度 S～Dに分類される．健全

度点数は，設備の重要度wiと損傷の進行度 liを用いて

算出される．評価項目数が n個の設備の健全度点数は，

(健全度点数) =

nk∑
i=1

wi× li (27)

と表される．インハウス点検では，表–3に示す健全度

基準によって判定されている．なお，本研究において

は健全度 Dのデータが不足しているため，5段階の健

全度基準のうち健全度 Cと健全度 Dを統合し，4段階

評価とする．また，説明変数は定数項のみとした．

(2) 異質性の比較による教育効果検証

健全度 4の状態を除く 3段階の健全度に対して混合マ

ルコフ劣化ハザードモデルが定義される．階層ベイズ法

を用いて混合マルコフ劣化ハザードモデルのパラメー

タ β，ϕの事後分布を推計した．表–4には，未知パラ

図–2 専門業者点検とインハウス点検の期待劣化パス

図–3 専門業者点検とインハウス点検の期待寿命の乖離度

メータ β̂，ϕ̂の事後分布の期待値と上下限 5%，Geweke

検定統計量を示す．

2.2 で述べたインハウス点検の点検精度と教育効果

を検証するため，表–5に示すように専門点検業者，期

間 1のインハウス点検，期間 2のインハウス点検につ

いて，それぞれ設備別に異質性パラメータを設定した．

専門業者点検の 9種類の設備に対して ε1,1～ε1,9，期間

1のインハウス点検の 9種類の設備に対して ε2,1～ε2,9，

期間 2のインハウス点検の 9種類の設備に対して ε3,1

～ε3,9と割り当て，合計で 27個の異質性パラメータを

設定した．次に，すべての異質性パラメータを用いて

算出した期待劣化パスを図–2に示す．ベンチマークの

期待寿命は 178年であった．期間 1のインハウス点検

では専門業者点検と比較すると期待寿命が比較的長い

設備が多いが，期間 2のインハウス点検では多くの設

備で期待寿命が大幅に短くなっている．図–3は，期間

1・期間 2のインハウス点検の各設備の期待寿命につい

て，専門業者点検の期待寿命との乖離度を示している．

乖離度は，インハウス点検と専門業者点検の期待寿命
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表–3 インハウス点検の判定基準

健全度 判定 状態

1 S 損傷・変状がない
2 A 軽微な損傷・変状がある
3 B 損傷・変状が著しく，性能低下が見られる

4
C 損傷・変状が著しく，性能限界となっている
D 損傷・変状が極めて著しく，要求性能を満たしていない

表–4 パラメータの推計結果

事後分布
健全度

定数項
統計量 β

期待値 -3.437
（下限 5%，上限 5%） 1 （-3.724，-3.110）
Geweke検定統計量 -0.136

期待値 -4.704
（下限 5%，上限 5%） 2 （-5.011，-4.382）
Geweke検定統計量 0.286

期待値 -3.615
（下限 5%，上限 5%） 3 （-3.968，-3.274）
Geweke検定統計量 0.187

期待値 1.536
（下限 5%，上限 5%） ϕ （0.768，2.583）
Geweke検定統計量 0.609

表–5 異質性パラメータの数

ε 点検種別 パラメータ数

ε1,1～ε1,9 専門業者点検 9
ε2,1～ε2,9 インハウス点検（期間 1） 9
ε3,1～ε3,9 インハウス点検（期間 2） 9

合計 27

の差を専門業者点検の期待寿命で基準化したものであ

る．全体的な傾向として，期間 1と比較して期間 2は専

門業者点検の期待寿命との乖離度が低減している．堤

体，放水路・放水口については，期間 1・期間 2ともに

専門業者点検の期待寿命と近く，精度よく点検が行わ

れているといえる．また，洪水吐，取水口については，

期間 1から期間 2にかけて専門業者点検の期待寿命に

近づいている．これらの設備については，専門業者点

検による教育効果によって点検精度が向上したと考え

ることができる．一方で，水槽，水圧鉄管については，

期間 1，期間 2の期待寿命の差が大きく，ともに専門業

者点検の期待寿命と乖離している．また，取水ダムに

ついては，期間 1よりも期間 2のほうが期待寿命の乖

離度が大きくなっている．これらの設備については，健

全度判定が安定していないと考えられる．また，橋・支

承部については，期間 1から期間 2にかけて乖離度が

低減しているが，他の設備と比較して期待寿命の乖離

度が大きく，点検精度が低い．特に健全度判定が難し

い設備であると考えられるため，今後の点検技術者の

育成において重点的な対策が求められる．

6. おわりに

本研究では，ダムコンクリート施設を対象とし，専門

業者点検とインハウス点検の二者間比較によって，イ

ンハウス点検の点検精度と教育効果を検証した．具体

的には，混合マルコフ劣化ハザードモデルを適用し，専

門業者点検の前後のインハウス点検について異質性パ

ラメータを設定し，期待寿命の比較を行った．設備別に

期待寿命を比較することによって，点検精度の差異を

検証した．また，専門業者点検の前後に実施されたイ

ンハウス点検の期待寿命を比較することによって，設

備別の教育効果を検証した．
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