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維持管理の効率化と定量化を目的として，センサーを用いた長期モニタリングの実用化が進められている．そ

の一方で，得られたモニタリングデータに基づいて異常事象の検出や劣化の進行過程を抽出するための方法論

は十分に整備されていない．本研究では長期モニタリングにより取得した時系列データの統計的特徴に基づく

劣化予測手法を提案する．具体的には，時系列モデルの誤差項の分散の変動をトレンド付きのARMAモデルで
表現した ARMAX-GARCH回帰モデルにより表現するとともに，推計した ARMAX-GARCHモデルを利用
して詳細点検を実施する時期を予測する方法論を構築する．最後に，高架橋のジョイント部材を対象とした長

期モニタリングデータへの適用を通じて，本手法の有効性を検証する．
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1. はじめに

現在のアセットマネジメントは，目視点検データを中

心とした方法論（Visual Inspection Data Based Asset

Management）によって構築されている1)．マルコフ連

鎖モデルによる劣化予測2),3)や，マルコフ決定モデルを

援用したライフサイクル費用最小化に基づく最適補修

戦略の決定1),4)など，マネジメント要素技術の開発とそ

れを用いたライフサイクル費用分析の方法論が開発さ

れ，アセットマネジメントの実用化に大きく貢献して

きた．一方で，1）常時監視による損傷・劣化の早期検

知，2）力学的性能の定量的評価に基づく構造安全性の

確保といった実務的要請の極めて高いニーズに対して

は，目視点検の限界が指摘されている．これらの課題

に対する解決策の 1つとして，モニタリングデータに

基づくアセットマネジメント（Monitoring Data Based

Asset Management）の開発が必要である．

モニタリングに着目したアセットマネジメントにお

いては，長期間蓄積したモニタリングデータに基づく，

異常事象の早期検出，点検業務の効率化，劣化予測，診

断等に関する方法論の開発が課題となっている．長期

間蓄積したモニタリングデータは，目視点検で用いて

きた多段階レーティングデータとは異なり，連続値の

物理量で表現される場合が多い．また，観測する物理

量は気温や天候など，構造物の性能とは関係のない因

子の影響を受けて変動することも多い．モニタリング

データに基づき維持管理に関する意思決定を行うため

には，モニタリングデータから構造物の劣化や異常に

起因した特徴を抽出可能なモデルの構築と，構築した

モデルを用いた劣化予測が不可欠となる．

本研究では，長期モニタリングにより蓄積した時系

列データを用いて，モニタリングデータに介在する多

くの影響因子と誤差・ノイズを分離するとともに，構造

物の異常や劣化と関連性の高い統計的特徴量を抽出す

る方法論を提案する．その際，高架橋のジョイント部

材を対象として実施した長期モニタリングデータに基

づく時系列モデルを用いて劣化過程を表現するととも

に，劣化予測を通じて詳細点検の必要性や実施時期を

予測する方法論を構築する．具体的には，劣化の進行過

程を外生変数を考慮した自己回帰移動平均モデル（Au-

toRegressive Moving Average model with eXogenous

variables model，以下，ARMAXモデル）で表現する

とともに，その誤差項の分散の変動を確定トレンド付き

のGARCH（Generalized AutoRegressive Conditional

Heteroscedasticity model）過程で表現した ARMAX-

GARCHモデルとそのベイズ推計方法を提案する．さ

らに，1）実際のモニタリングデータに対する統計的特

徴の分析，2）過去からのトレンド成分に基づく，ジョ
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イント部材の劣化進行の予測，3）劣化予測結果を用い

た詳細点検時期の決定，について論ずる．

社会基盤施設の長期モニタリングにおいては，構造

物の劣化を直接観測できる場合は少なく，多くの場合，

構造物の劣化に対応すると考えられる物理量を観測し

ている．このことから，モニタリングで取得する物理量

と構造物の劣化進展や異常を関連付けることが重要と

なる．そこで，本研究では，対象とした高速道路のジョ

イント部材の長期モニタリングデータと劣化進行状況

との関連性について分析する．具体的には，モニタリン

グ開始時とその 1年後に路上規制を伴うたたき・目視点

検を実施し，ジョイント部材の詳細な状態を把握した．

また，モニタリング中に一部のジョイント部材の取換

えを実施し，補修必要時の状態と新規供用時の状態を

把握した．これらの点検情報と本研究で提案した方法

論により明らかとしたモニタリングデータの統計的特

徴の関連性を分析し，ジョイント部材の損傷の種類や

程度を定量的に評価するモニタリングシステムの実現

可能性について検討する．以下，2.で本研究の基本的

な考え方を説明する．3.で ARMAX-GARCHモデル

について，4.で推計方法について述べる．5.では高速

道路のジョイント部材を対象とした長期モニタリング

データを用いて ARMAX-GARCHモデルを推計する．

さらに，たたき・目視点検結果により把握した劣化の

進行とモニタリングデータの統計的特徴との関係につ

いて分析する．

2. 本研究の基本的な考え方

(1) 維持管理におけるモニタリング

社会基盤施設の状態を計測データにより客観的，定

量的に把握するとともに，劣化や異常を早期に検知す

るために，モニタリング技術の開発が数多く試みられ

ている．特に，社会基盤施設の振動に着目したモニタ

リングは，物理特性との関係把握が容易なことも相まっ

て，計測技術と計測データの分析技術が古くから継続

的に改良されてきた．近年では，目視点検を補完する

方法として，その役割が議論されている．例えば，振

動モニタリングについては，2つの重要な役割を果たす

ことが期待されている．すなわち，1）1回もしくは数

回の詳細な計測から構造物の安全性や性能を把握する，

2）長期にわたる計測データに基づいて構造物の劣化や

異常を検知する，ことがあげられる．前者は比較的大

規模で詳細な計測を実施するとともに，計測データか

ら逆解析により構造性能を推計する．後者は長期間継

続することを目的とした比較的簡素な計測を実施する

とともに，長期間蓄積した計測データの相対比較を通

じて劣化や異常を検知する．本研究では，後者の立場

から，構造物や部材の性能を長期間計測し，その計測

情報の相対的変動から構造物の異常や性能低下（劣化）

を把握する．さらに，それらの情報に基づいて構造安

全性を確保するとともに，構造物の状態に基づいて詳

細点検や補修の決定を行うことにより維持管理業務の

効率化を図るための方法論を提案する．このような目

的を達成するためには，長期的にデータを取り続ける

ことが可能なモニタリングシステムの開発と，取得し

たモニタリングデータから維持管理に関する意思決定

を行う方法論の開発が重要な課題である．なお，すで

に斜張橋振動や橋梁の温度変化などを対象に長期計測

を目的としたモニタリングシステムの開発，および長

期間のデータ蓄積を試みている先駆的研究事例が存在

する5),6)．筆者らもすでに継続的な長期モニタリング

の実用化を見据え，モニタリングシステムの開発と実

構造物を対象とした当該システムの有効性を確認して

いる7)．しかし，これらの研究は計測方法の開発をめざ

したものであり，計測結果のモデリングを目的とした

研究ではない．本研究では，筆者らが獲得したジョイ

ント部材の長期モニタリングデータ7)に基づいて，ジョ

イント部材の長期劣化進行過程をARMAX-GARCHモ

デルを用いてモデル化するとともに，高速道路のジョ

イント部材の劣化のタイプや将来時点における劣化の

進行過程を予測する方法論を提案する．

(2) モニタリングデータと統計モデル

土木工学分野において構造物から振動やひずみなど

の物理量を長期的に計測するモニタリングシステムの

開発や実構造物への適用に関する研究事例が発表され

ている．しかしながら，国内では長期的に蓄積された定

量的なモニタリングデータから継時的変化や異常を検

出する方法論に関しては，ほとんど研究が蓄積されて

いないのが現状である．一方で，海外における長期モニ

タリングデータの分析手法は，大きく構造的手法と統

計的手法に分類することができる．Fritzen8)は，モニ

タリングデータの分析手法として提案された近年の構

造的手法を総括し，実験室など環境を整えた状況にお

いては構造物の損傷を精度よく抽出できるとしている．

さらに，Friswell and Mottershead9)は，実環境への応

用においては，数値解析モデルをモニタリングデータ

に合わせて更新することが有望な手法であると指摘し

ている．統計的手法を用いてモニタリングデータを分

析した事例として，Kiremidjian10)の研究が存在する．

Kiremidjianはパターン認識の知見を用いて観測データ

中の特殊な変動を抽出する方法を提案している．その

他にもコントロールチャート11),12)やクラスタリングア

ルゴリズム13)を利用した様々な手法について，損傷検

出の可能性が検討されている．しかしながら，統計的
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手法の有効性は，その多くが実験室など，損傷や外乱

が制御された環境における分析に留まっている．これ

までに提案された手法の実用的価値を評価するために

は，供用下にある実構造物を対象とした検証が必要不

可欠であるが，実構造物では実験室と比較して未知の

外乱が数多く介在する．すなわち，未知の外乱や環境

に依存した日々の変動と構造物の性能に依存した変動

を分類する方法論の構築が重要な課題となる14)．これ

に対して，Chu and Durango15),16)は舗装の性能を評

価するために時系列モデルの状態空間情報の利用を試

みている．Chu and Durangoは施設の特性に依存せず

適用可能なモニタリングデータの分析手法として多重

回帰モデルと ARIMA-GARCHモデル，コントロール

チャートを利用した方法論を提案している．しかし，そ

こでは多重回帰分析の推計誤差の時系列分析にARIMA-

GARCHモデルを適用しているにすぎず，多重回帰モ

デルと ARIMA-GARCHモデルの同時推計を試みてい

るわけではない．したがって，モデルのパラメータ推

計の効率性，一致性に問題が残されている．

ジョイント部材の長期モニタリングデータの特徴は，

部材の劣化の進展により部材性能（本研究では振動特性）

が変化する点にある．伝統的な時系列モデルは，モデル

の誤差項が定常的な確率分布に従うことを仮定する場合

が多いが，振動特性が非定常に変化する場合には，この

仮定は成立しない．モデルの誤差項の分散が時間的に変

動することを許容した時系列モデルとしてARCH（Au-

toregressive conditional heteroskedasticity）モデル17)

が提案されている．ARCH モデルは，Bollerslev18)に

よりGARCH（generalized ARCH）モデルへと拡張さ

れ，誤差項の時間的変動特性をモデル化することが可

能となった．近年では，計算機性能の向上と MCMC

（Markov Chain Monte Carlo）法の発展19),20)により，

ARCH モデルは高度に非線形かつ非定常なモデルへ

と拡張されている21)．代表的なものとして，時系列の

期待値の変動を ARMA（Autoregressive Moving Av-

erage）モデルや ARIMA（Autoregressive Integrated

Moving Average）モデルで表現するとともに，誤差項

の分散の変動をARCHモデルやGARCHモデルを用い

て表現した ARMA-GARCHモデル22)，外生変数に対

する回帰モデルの誤差が ARMA-GARCH過程に従う

ARMA-GARCH モデルなどが提案されている23)．さ

らに，MCMC法により全てのパラメータを一括して推

計することも可能となっている24)．本研究で対象とす

る構造物の長期モニタリングにおいては，構造物の劣

化といった時間的に不可逆な現象がトレンドとして含

まれると考えられる．しかしながら，例えば，劣化の進

展とともに，モニタリングデータのばらつきが大きく

なっていくような現象は，上述の時系列モデルを用いて

も正しく評価できない．本研究では，ARMA部分に外

生変数を明示的に組み入れるとともに，GARCH部分

に時間トレンド項を導入したようなARMAX-GARCH

モデルを提案することとする．ARMAX-GARCHモデ

ルは高度に非線形性が高く，通常の最尤法用いることが

できない．本研究ではMCMC手法を用いてARMAX-

GARCHモデルを同時推計するための方法論を提案す

る．これにより，Chu and Durango15),16)が有していた

モデル推計上の課題を克服することが可能になると考

える．

(3) 対象構造物と要点検時期の予測

2.(2)で述べたように，本研究ではモニタリングデー

タの統計的特徴をARMAX-GARCHモデルを用いて表

現する．一方で，このような統計的特徴のみでは，構造

物の状態に基づいた点検時期を決定できない．そこで

本研究では，補修や補強，取替えが必要な状態のジョイ

ント部材を対象にモニタリングデータを取得し，それ

らをARMAX-GARCHモデルによる予測結果の閾値と

して利用することにより，点検が必要となる時期を予

測する方法論を提案する．なお，閾値に関しては様々な

観点からの設定が考えられるが，この点に関しては今

後の研究課題として別の機会に発表することとしたい．

対象とした高速道路のゴム製ジョイントは劣化が進

展することにより，車両通過時の「音」が変化すること

が経験的に知られている．そこで，本研究ではモニタ

リングデータの中でも車両通過時の卓越振動数に着目

し，たたき・目視点検との比較により卓越振動数の時

間的変化や着目すべき振動数帯を明らかにする．これ

により，劣化の進行や発生を監視するために視るべき

モニタリング指標を選定するが，選定されたモニタリ

ング指標がどの程度の値になった場合に詳細な点検を

要する程度まで劣化が進行しているのかは定かでない．

そこで，ゴム製ジョイントの中で劣化が進行しており，

対象期間中に取換えが実施されたジョイントを参照サ

ンプルとして選定した．これにより，実際の維持管理

業務で対処が必要となったジョイントの補修前後にお

けるモニタリングデータを獲得した．このような参照

サンプルデータを用いて，詳細な点検が必要となるか

を判断するための閾値について分析することが可能と

なる．なお，ジョイント部材によっては，部材の劣化状

態が同一であっても，ジョイントが設置されている環

境により，車両通過時の卓越振動数が多様に異なる可

能性がある．そこで，ゴム製ジョイントの取換えが実

施された複数の地点を対象として，ジョイント取換え

前後におけるモニタリングデータを取得するように努

めた．

一方で，ジョイント部材のアセットマネジメントの
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立場からは，ARMAX-GARCHモデルを用いた時系列

モデルの推計にとどまらず，詳細点検の必要性の有無

や，将来における補修時期を予測することが求められ

る．本研究では，モニタリングと同時に目視点検を実施

して，モニタリングデータの統計的特徴と劣化状態の

対応関係について分析した．対象としたゴム製ジョイ

ント部材に関しては，段差や摩耗，剥離やき裂という

劣化事象が存在する．本研究では，主にゴム製ジョイ

ント本体の劣化事象に着目することとし，ゴム製ジョ

イント本体と取付け部や後打ち材の段差がほとんど存

在しない箇所を分析対象として選定している．ゴム製

ジョイントの摩耗，剥離，き裂などは路上規制を伴う

たたき・目視点検により把握することが可能である．モ

ニタリングを開始する直前の 2012年 2月 23日に対象

箇所のたたき・目視点検を実施し，各ジョイントごとに

劣化状態や箇所を把握している．そのうえで，6台の無

線モニタリングシステムを 2012年 2月 27日と 3月 17

日に設置し，長期モニタリングデータを取得した．さ

らに，モニタリングを開始してから約 1年となる 2013

年 1月 28日に，再度，当該箇所のたたき・目視点検を

行い，前回の状態からの劣化の進行や新たな劣化の発

生具合を把握した．このようにモニタリングと並行し

て実施したたたき・目視点検情報とARMAX-GARCH

モデルで分析したモニタリングデータの統計的特徴を

比較することにより，ゴム製ジョイントの損傷の種類

および進行量と，ARMAX-GARCHモデルとの対応関

係について分析することが可能となる．

3. ARMAX-GARCHモデル

長期モニタリングにより得られた単変量時系列デー

タ y(t) (t = 1, · · · , T )を，ARMAX(p, q)-GARCH(r, s)

モデルのGARCH部分に確定トレンドを導入した以下

のモデルを用いて表現する．

y(t) = x(t)γ′ + u(t) (1a)

u(t) =
Θ(L)

Φ(L)
ε(t) (1b)

σ(t)2= a+bt+
r∑
j=1

αjε(t−j)2+
s∑
j=1

βjσ(t−j)2(1c)

ε(t) ∼ N (0, σ(t)2) (1d)

(t = 1, · · · , T )

ただし，x(t) = [x1(t), · · · , xk(t)]は k 次元説明変数行

ベクトル，γ = (γ1, · · · , γk)は k次元回帰係数行ベクト

ル，ϕは AR(p)過程の係数，θ はMA(q)過程の係数，

αと βはGARCH(r, s)過程の係数を表す．記号「
′
」は

転置操作を表す．式 (1d)は ε(t)が平均 0，分散 σ2(t)

の正規分布に従うことを意味する．また，Lはバック

シフト・オペレータであり，多項式Φ(L),Θ(L)は

Φ(L) = 1−
p∑
j=1

ϕjL
j (2a)

Θ(L) = 1 +

q∑
j=1

θjL
j (2b)

と表せる．通常，時系列モデルでは，式 (1a)は，状態

変数の自己回帰モデルとして表現される．本研究では，

通常の状態変数に加えて，降雨や気温など環境因子の

影響についても分析するために，それらの情報も外生

変数 xに含めることとする．式 (1a)-(1d)を用いて，モ

ニタリングデータの変動の中で構造物の劣化特性とは

異なる変動を分離する．さらに，回帰成分では表現で

きないモニタリングデータの変動の中でも，通過する

車両種別や速度の相違などに起因するような短期的な

変動については式 (1b)の ARMA過程で表現する．こ

れにより，構造物の劣化のような長期的かつ時間進行

に対して非可逆的な変動を，時間トレンドとして評価

する．さらに，誤差項 ε(t)の分散 σ(t)2 の変動過程に

関しては，式 (1c)に示すような GARCH(r, s)過程に

時間トレンド項を加えてモデル化している．これによ

り，分散 σ(t)2 の時間経過に伴う変動も期待値と同様

に，短期的な変動をGARCH(r, s)過程として分離した

うえで，長期的な変動を時間トレンドとして評価する．

なお，GARCH過程に対しては，誤差項の分散 σ(t)2が

常に正であるために，a > 0，αj ≥ 0 (j = 1, · · · , r)，
b ≥ 0，βj ≥ 0 (j = 1, · · · , s)の仮定を設ける．
なお，AR係数の定常性と反転可能性に関しては，推

計結果に基づいて検定することができる．ARMAX-

GARCH モデルの誤差項 u(t) の定常性に関する仮説

検定は，Θ(L) = 0の根がすべて単位円よりも大きい

かどうかで検定することが可能である．ここで，ξ を

Θ(L) = 0の根の逆数の最大の絶対値とすれば，誤差項

u(t)の定常性に関する帰無仮説は，

H0 : |ξ| < 1

H1 : |ξ| ≥ 1
(3)

と定式化できる．ARMAX-GARCHモデルをMCMC

法を用いて推計することにより，ξの事後分布を求める

ことができる．その結果，帰無仮説 (3)を棄却できるか

どうか検定することが可能である．時系列モデルが単

位根を有する場合，ランダムウォーク過程となり，長

期予測における精度確保が困難となる．

4. モデルのベイズ推計手法

(1) ベイズ推計手法の概要

GARCHモデルは非線形性が強く，MCMC法を利用

したベイズ推計法が最尤法より優れていることが指摘
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されている24)．ベイズ推計法を用いる場合，ξの事後分

布を利用して単位根の存在を判定できるために，非定

常性と非反転性を許容した推計が可能である．長期劣

化進行モデリングのための ARIMAX-GARCHモデル

に関する推計に関しても MCMC法を用いたベイズ推

計法が適用可能である．本研究で提案するようなトレン

ド項を有する ARIMAX-GARCHモデルのベイズ推計

法に関する研究は見当たらないが，MCMC法を用いた

ARMA-GARCHモデルの推計法24)を拡張することに

より，ARIMAX-GARCHモデルのパラメータを一括推

計することが可能である．本研究で提案する推計方法は，

部分的にはMCMC法を用いたARMA-GARCHモデル

の推計方法24)と重複するところがあるが，読者の便宜

を図るため ARIMAX-GARCHモデルの推計方法とし

て一括して示す．MCMC法を利用したベイズ推計法を

説明するために，観測時系列を Y = [y(1), · · · , y(T )]′，
説明変数をX = [x(1)′, · · · ,x(T )′]′ と表す．
いま，すべての未知パラメータのベクトルを ϑ =

[γ,ϕ,θ,α,β] と表す．なお，γ = (γ1, · · · , γk)，ϕ =

(ϕ1, · · · , ϕp)，θ = (θ1, · · · , θq)，α = (a, b, α1, · · · , αr)，
β = (β1, · · · , βs)である．このとき，観測時系列と説明
変数を既知とした未知パラメータベクトルの同時事後

確率密度関数 π(ϑ|X,Y )はベイズの定理

π(ϑ|Y ,X) ∝ L(Y |X,ϑ)π(ϑ) (4)

を通じて，事前確率密度関数 π(ϑ) と尤度関数

L(X,Y |ϑ)により表すことができる．
ARMAX-GARCHモデルの尤度関数は，

L(Y |X,ϑ) =

T∏
t=1

1√
2πσ(t)2

exp

(
− ε̂(t)2

2σ(t)2

)
(5)

と定義される．なお，

ε̂(t) = y(t)− x(t)γ′−
p∑
j=1

ϕj
{
y(t−j)−x(t−j)γ′}

−
q∑
j=1

θj ε̂(t− j) (t = 1, · · · , T ) (6a)

σ(t)2= a+bt+
r∑
j=1

αj ε̂(t−j)2+
s∑
j=1

βjσ(t−j)2 (6b)

である．また，ε̂(0) = y(0)，y(t) = 0 (t < 0)，x(t) =

0(t ≤ 0)とする．

つぎに，事前確率密度関数を

π(ϑ) = N (γ0,Σγ0
) · N (ϕ0,Σϕ0

) · N (θ0,Σθ0
)

·N (α0,Σα0) · N (β0,Σβ0
) (7)

と設定する．なお，左下添え字 0はハイパーパラメー

タであることを表す．以上から，同時事後確率密度関

数は式 (4) に式 (5) と式 (7) を代入することにより得

る．しかしながら，式 (5)と式 (7)により表される同時

事後確率密度関数は非常に複雑であり確率密度関数を

陽的に導出することができない．これに対して，数値

計算により同時事後確率密度関数を求める方法として，

MH（Metropolis-Hastings）法を基本としたマルコフ連

鎖モンテカルロシミュレーション法がNakatsuma24)に

より提案されている．さらに，霍見・ラドチェンコ25)は

Nakatsumaの方法を修正するとともに，MCMC法に

基づく単位根検定法を提案している．本研究では霍見・

ラドチェンコ25)の推計手法を踏襲しながら，GARCH

過程に時間トレンド項を加えたような時系列モデルを

推計できるように修正を加える．

(2) 同時事後確率密度関数の推計

ARMAX-GARCH モデルの同時事後確率密度関数

π(ϑ|X,Y )を求めるために，条件付き事後確率密度関

数を利用するギブスサンプリングを用いる．ここでは

未知パラメータベクトル ϑの要素を回帰係数ブロック

γ，AR係数ブロック ϕ，MA係数ブロック θ，ARCH

ブロック α，GARCHブロック βの 5つのブロックに

分割し，他のブロックのパラメータ値を既知とした条

件付き事後確率密度関数に基づくランダムサンプリン

グの繰り返しにより同時事後確率密度関数を算出する．

以下に具体的な推計手順を示す．

ステップ 1 　事前分布のパラメータ値 γ0,　

Σγ0
,ϕ0,Σϕ0

,θ0,Σθ0
,α0,Σα0 ,β0,Σβ0

を任意

に設定する．本研究では無条件事前分布に近くなる

よう分散共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 = [γ,ϕ,θ,α,β]

の初期値 ϑ(0) = [γ(0),ϕ(0),θ(0),α(0),β(0)]を任意

に設定する．初期値の影響はサンプリング数の増

加とともに薄れる．また，定常状態に収束した後

のサンプリングとは無関係である．

ステップ 2-1　サンプリング回数 iの未知パラメータ

の部分ベクトル γ(i) を

π(γ|ϕ(i−1),θ(i−1),α(i−1),β(i−1),Y ,X)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 iの未知パラメータ

の部分ベクトル ϕ(i) を

π(ϕ|γ(i),θ(i−1),α(i−1),β(i−1),Y ,X)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 iの未知パラメータ

の部分ベクトル θ(i) を

π(θ|γ(i),ϕ(i),α(i−1),β(i−1),Y ,X)からランダム

サンプリングする．

ステップ 2-4　サンプリング回数 iの未知パラメータ

の部分ベクトル α(i) を

π(α|γ(i),ϕ(i),θ(i),β(i−1),Y ,X)からランダムサ

ンプリングする．

ステップ 2-5　サンプリング回数 iの未知パラメータ
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の部分ベクトル β(i) を

π(β|γ(i),ϕ(i),θ(i),α(i),Y ,X) からランダムサン

プリングする．

ステップ 3　十分大きな iに対して i > iならば θ(i) =

(β(i), ϕ(i), ε(i))を記録する．

ステップ 4　 i = īならば計算を終了する．i < īなら

ば i = i+ 1としステップ 2へ戻る．

十分大きな i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(i)(i = i+1, i+2, · · · , ī)のサンプリングにより，
式 (4)に示した同時事後確率密度関数π(ϑ|Y ,X)からの

サンプルを求めることができる．したがって，ギブスサン

プリングによって得られる標本ϑ(i)(i = i+1, i+2, · · · , ī)
を用いて，パラメータベクトル ϑ = [γ,ϕ,θ,α,β]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．

(3) 条件付き事後確率密度関数からのサンプリング

条件付き事後確率密度関数から直接サンプリングで

きない場合であっても，ランダムウォークMH法を利

用することにより条件付き事後確率からの標本を得る

ことができる．ランダムウォークMH法では効率的サ

ンプリングを可能とする提案分布を特定化する必要が

あるが，ARMA-GARCHモデルに関する既往研究で用

いられている提案分布25)を ARMAX-GARCHモデル

に適用する．

いま，未知パラメータベクトル ϑに要素を 2つのグ

ループに分割する．第 1グループは γ,ϕ,θ，第 2グルー

プはα,βである．それぞれのグループの未知パラメー

タについて，異なる提案分布を用いる．

第 1グループ γ,ϕについての提案分布は，ARMAX-

GARCHモデル

y(t) = x(t)γ′ +

p∑
j=1

ϕj {y(t− j)− x(t− j)γ′}

+ ε(t) +

q∑
j=1

θjε(t− j) (8a)

ε(t) ∼ N (0, σ̂(t)2) (8b)

に基づく．なお，このとき，条件付き分散 σ̂(t)2　 (t =

1, · · · , T )は既知であると仮定する．式 (8a)を利用すれ

ば，Chib and Greenberg26)による MCMC 法により，

第 1グループの未知パラメータのサンプルを提案分布

から発生させることができる．第 2グループについて

の提案分布は，GARCHモデルを近似した

ε(t)2 = a+ bt+
l∑

j=1

(αj + βj)ε(t− j)2

+ w(t)−
s∑
j=1

βjw(t− j) (9a)

w(t) ∼ N (0, 2σ̂(t)4) (9b)

に基づく．ここで，

l = max{r, s} (10)

であり，j > rのとき αj = 0，j > sのとき βj = 0であ

る．モデル (9a)はGARCHモデルの良く知られた特性

を利用することにより導くことができる (付録 I参照)．

さらに，ランダムウォークMH法により条件付き事後

確率密度関数を算出する場合には，式 (8a)，(9a)をパ

ラメータごとに変形し，効率的なサンプリング方法を

導出できる25)．以下では，各パラメータを効率的にサ

ンプリングするために具体的に導出した提案分布とサ

ンプリング手順を示す．

a) 回帰係数 γ

ランダムウォークMH法により回帰係数 γ の標本を

得るための提案分布を導出するために，式 (8a)を以下

のように書き直す．

yγ(t) = xγ(t)γ′ + ε(t) (11a)

yγ(t) = y(t)−
p∑
j=1

ϕjy(t− j)−
q∑
j=1

θjy
γ(t− j)(11b)

xγ(t)=x(t)−
p∑
j=1

ϕjx(t− j)−
q∑
j=1

θjx
γ(t− j) (11c)

ε(t) ∼ N (0, σ̂(t)2)　

なお，y(t) = yγ(t) = 0 (t ≤ 0)，x(t) = xγ(t) = 0 (t ≤
0)である．これより，式 (5)を，

L(Y |X,ϑ)

=
T∏
t=1

1√
2πσ̂(t)2

exp

[
−{yγ(t)−xγ(t)γ′}2

2σ̂(t)2

]
(12)

と表すことができる．すなわち，ランダムウォークMH

法において，

γ(∗) ∼ N
(
γ(i−1),Σ(i)

γ

)
(13)

として i回目の標本の候補を抽出できる．ここで，

Σ(i)
γ =

{
X

′(i−1)
γ

(
Σ(i−1)
γ

)−1

X(i−1)
γ +Σ−1

γ0

}−1

(14a)

X(i−1)
γ =


xγ(1)
...

xγ(T )

 (14b)

Σ(i−1)
γ =


σ̂(1)2(i−1)

. . .

σ̂(T )2(i−1)

 (14c)

である．ただし，σ̂(t)2(i−1)は，ϕ(i−1)と θ(i−1)を用い

た式 (6a)，および α(i−1) と β(i−1) を用いた式 (6b)を

用いて導出できる．
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抽出された標本の候補を用いて，

pγ =
L(Y |X,γ(i),ϑ

(i−1)
−γ )·N (γ(i)|γ0,Σγ0

)

L(Y |X,γ(i−1),ϑ
(i−1)
−γ )·N (γ(i−1)|γ0,Σγ0

)
(15)

を計算する．なお，ϑ
(i−1)
−γ =[ϕ(i−1),θ(i−1),α(i−1),β(i−1)]

である．式 (13)により発生させた回帰係数の候補 γ(∗)

は，確率

λγ = min
{
pγ , 1

}
(16)

に従って受容し，γ(i) = γ(∗) とする．また，棄却され

た場合には γ(i) = γ(i−1) とする．

b) AR係数 ϕ

ランダムウォークMH法によりAR係数 ϕの標本を

得るための提案分布を導出するために，式 (8a)を以下

のように書き直す．

yϕ(t) = xϕ(t)ϕ
′
+ ε(t) (17a)

yϕ(t) = y(t)− x(t)γ′ −
q∑
j=1

θjy
ϕ(t− j) (17b)

xϕ(t) =
[
yϕ(t− 1). · · · , yϕ(t− p)

]
(17c)

ε(t) ∼ N (0, σ̂(t)2) (17d)

なお，y(t) = yϕ(t) = 0 (t ≤ 0)である．この時，回帰

係数の場合と同様に，ランダムウォークMH法を用い

て，i回目の標本の候補 ϕ(∗) を

ϕ(∗) ∼ N
(
ϕ(i−1),Σ

(i)
ϕ

)
(18)

より抽出できる．ここで，

Σ
(i)
ϕ =

{
X

′(i−1)
ϕ

(
Σ

(i−1)
ϕ

)−1

Xϕ
(i−1)+Σ−1

ϕ0

}−1

(19a)

X
(i−1)
ϕ =


xϕ(1)
...

xϕ(T )

 (19b)

Σ
(i−1)
ϕ =


σ̂(1)2(i−1)

. . .

σ̂(T )2(i−1)

 (19c)

である．また，σ̂(t)2(i−1)も回帰係数の場合と同様に算

出される．抽出された標本の候補を用いて，

pϕ =
L(Y |X,ϕ(i),ϑ

(i−1)
−ϕ

)·N (ϕ(i)|ϕ0,Σϕ0
)

L(Y |X,ϕ(i−1),ϑ
(i−1)
−ϕ

)·N (ϕ(i−1)|ϕ0,Σϕ0
)
(20)

を計算する．なお，ϑ
(i−1)
−ϕ

= [γ(i),θ(i−1),α(i−1),β(i−1)]

である．式 (18)により発生させたAR係数の候補 ϕ(∗)

は，確率

λϕ = min
{
pϕ, 1

}
(21)

に従って受容し，ϕ(i) = ϕ(∗) とする．また，棄却され

た場合には ϕ(i) = ϕ(i−1) とする．

c) MA係数 θ

ランダムウォークMH法によりMA係数 θの標本を

得るための提案分布を導出するために，式 (8a)を以下

のように書き直す．

yθ(t)= ε̂θ(t)− xθ(t)θ
′

(22a)

ε̂θ(t)=y(t)−x(t)γ′−
p∑
j=1

ϕj{y(t−j)

−x(t−j)γ′} (22b)

xθ(t)=
[
yθ(t− 1), · · · , yθ(t− q)

]
(22c)

なお，y(t) = yθ(t) = 0 (t ≤ 0)である．式 (5)は，

L(Y |X,ϑ)

=
T∏
t=1

1√
2πσ̂(t)2

exp

[
−{ε̂θ(t)+xθ(t)θ

′
}2

2σ̂(t)2

]
(23)

と近似できる．式 (23)は近似尤度であることに留意さ

れたい．式 (22b)と式 (23) の導出過程は付録 II に示

す．このとき，ランダムウォークMH法を用いて，i回

目の標本の候補 θ(∗) を

θ(∗) ∼ N
(
θ(i−1),Σ

(i)
θ

)
(24)

より抽出することができる．ここで，

Σ
(i)
θ =

{
X

′(i−1)
θ

(
Σ

(i−1)
θ

)−1

Xθ
(i−1)+Σ−1

θ0

}−1

(25a)

X
(i−1)
θ =


xθ(1)
...

xθ(T )

 (25b)

Σ
(i−1)
θ =


σ̂(1)2(i−1)

. . .

σ̂(T )2(i−1)

 (25c)

である．また，σ̂(t)2(i−1)も，回帰係数，AR係数の場合

と同様に算出される．抽出された標本の候補を用いて，

pθ =
L(Y |X,θ(i),ϑ

(i−1)
−θ

)·N (θ(i)|θ0,Σθ0
)

L(Y |X,θ(i−1),ϑ
(i−1)
−θ

)·N (θ(i−1)|θ0,Σθ0
)
(26)

を計算する．なお，ϑ
(i−1)
−θ

=[γ(i),ϕ(i),α(i−1),β(i−1)]で

ある．式 (24)により発生させたMA係数の候補 θ(∗)は，

確率

λθ = min {pθ, 1} (27)

に従って受容し，θ(i) = θ(∗) とする．また，棄却され

た場合には θ(i) = θ(i−1) とする．

d) ARCH係数 α

ランダムウォークMH法により ARCH係数 αの標

本を得るための提案分布を導出するために，式 (9a)を

AR係数の場合と同様に以下のように書き直す．

εα(t)2 = xα(t)α
′
+ w(t) (28a)
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ε̃α(t)2 = ε(t)2 +
s∑
j=1

βj ε̃
α(t− j)2 (28b)

τα1 (t) = 1 +

s∑
j=1

βjτ
α
1 (t− j) (28c)

τα2 (t) = t+
s∑
j=1

βjτ
α
2 (t− j) (28d)

εα(t)2 = ε̃α(t)2 −
s∑
j=1

βj ε̃
α(t− j)2 (28e)

xα(t) = [τα1 (t), τ
α
2 (t), ε̃

α(t− 1), · · · , ε̃α(t− r)] (28f)

w(t) ∼ N (0, 2σ̂(t)4)

なお，ε(t) = εα(t) = 0 (t ≤ 0)である．これにより，式

(9a)の下で εが発生する条件付き確率密度は，

L(ε|Y ,X,ϑ)=
T∏
t=1

1√
2π(2σ̂(t)4)

exp

{
− (εα(t)−xα(t)α

′
)2

2(2σ̂(t)4)

}
(29)

として表現でき，ランダムウォークMH法において，

α(∗) ∼ N
(
α(i−1),Σ(i)

α

)
(30)

として i回目の標本の候補を抽出できることを示して

いる．ここで，

Σ(i)
α =

{
X

′(i−1)
α

(
Σ(i−1)
α

)−1

Xα
(i−1)+Σ−1

α0

}−1

(31a)

X(i−1)
α =


xα(1)
...

xα(T )

 (31b)

Σ(i−1)
α =


σ̂(1)2(i−1)

. . .

σ̂(T )2(i−1)

 (31c)

である．また，σ̂(t)2(i−1)は他のパラメータの場合と同

様に算出される．

抽出された標本の候補を用いて，

pα =
L(Y |X,α(i),ϑ

(i−1)
−α )·N (α(i)|α0,Σα0)

L(Y |X,α(i−1),ϑ
(i−1)
−α )·N (α(i−1)|ϕ0,Σα0)

(32)

を計算する．なお，ϑ
(i−1)
−α =[γ(i),ϕ(i),θ(i),β(i−1)]であ

る．式 (30)により発生させた ARCH係数の候補 α(∗)

は，確率

λα = min {pα, 1} (33)

に従って受容し，α(i) = α(∗)とする．また，棄却され

た場合には α(i) = α(i−1) とする．

e) GARCH係数 β

MA係数の場合と同様に，式 (9a)を

εβ(t)2= ιβ(t)− xβ(t)β
′

(34a)

ιβ(t)=ε(t)2 − a− bt−
l∑

j=1

(αj + βj)ε(t− j)2 (34b)

xβ(t)=−
[
εβ(t− 1)2, · · · , εβ(t− s)2

]
(34c)

と書き直す．ε(t) = εβ(t) = 0 (t ≤ 0)である．式 (23)

と同様に近似尤度を，

L(Y |X,ϑ)=
T∏
t=1

1√
2π(2σ̂(t)4)

exp

[
−{ιβ(t)−xβ(t)β

′
}2

2(2σ̂(t)4)

]
(35)

と表現できる．このとき，ランダムウォークMH法を

用いて i回目の標本の候補 β(∗) を，

β(∗) ∼ N
(
β(i−1),Σ

(i)
β

)
(36)

と抽出できる．ここで，

Σ
(i)
β =

{
X

′(i−1)
β

(
Σ

(i−1)
β

)−1

Xβ
(i−1)+Σ−1

β0

}−1

(37a)

X
(i−1)
β =


xβ(1)
...

xβ(T )

 (37b)

Σ
(i−1)
β =


σ̂(1)2(i−1)

. . .

σ̂(T )2(i−1)

 (37c)

である．また，σ̂(t)2(i−1)は他のパラメータの場合と同

様に算出される．

抽出された標本の候補を用いて，

pβ =
L(Y |X,β(i),ϑ

(i−1)
−β

)·N (β(i)|β0,Σβ0
)

L(Y |X,β(i−1),ϑ
(i−1)
−β

)·N (β(i−1)|β0,Σβ0
)
(38)

を計算する．なお，ϑ
(i−1)
−β

=[γ(i),ϕ(i),α(i−1),θ(i)]であ

る．式 (36)により発生させたGARCH係数の候補 β(∗)

は，確率

λβ = min
{
pβ , 1

}
(39)

に従って受容し，β(i) = β(∗) とする．また，棄却され

た場合には β(i) = β(i−1) とする．

(4) 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ϑ = [γ,ϕ,θ,α,β]に関する推計値を決定す

ることができる．いま，MCMC法により得られた標本を

ϑ(i) = [γ(i),ϕ(i),θ(i),α(i),β(i)] = [ϑ
(i)
1 , ϑ

(i)
2 , · · · , ϑ(i)K ]

と表すこととする．このうち，最初の i個の事後分布への

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 = {i+1, · · · , i}
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(i) ≤ ϑ, i ∈ M)

i− i
(40)

と表すことができる．ただし，#(ϑ(i) ≤ θ, i ∈ M)は

論理式 ϑ(i) ≤ ϑ, i ∈ Mが成立するサンプルの総数で
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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)は，

ζ̃(θ) = (ζ̃(ϑ1), · · · , ζ̃(ϑK))

=
( i∑
i=i+1

ϑ
(i)
1

i− i
, · · · ,

i∑
i=i+1

ϑ
(i)
K

i− i

)
(41)

と表される．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 (ϑκk , ϑ
κ

k) (k =

1, · · · ,K)

ϑκk = argmax
ϑ∗
k{

#(ϑ
(i)
k ≤ ϑ∗k, i ∈ M)

i− i
≤ κ

}
(42a)

ϑ
κ

k = argmin
ϑ∗∗
k{

#(ϑ
(i)
k ≥ ϑ∗∗k , i ∈ M)

i− i
≤ κ

}
(42b)

を用いて ϑκk < θk < ϑ
κ

k 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．発生さ

せた i個のサンプルが不変分布からの標本であるか否

かはGeweke検定により判断することができる27)−29)．

ここで，ϑ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 : |Zθk | ≤ zψ/2

H1 : |Zθk | > zψ/2
(43)

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 は ψ/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. モニタリングデータへの適用

(1) ジョイントの長期モニタリングデータ

本研究では，阪神高速道路の同一線内に設置された

6 箇所のゴム製ジョイントを対象として加速度応答の

長期モニタリングを試みた．6箇所のジョイントに関し

ては目視点検データを用いた統計的劣化予測30)により，

劣化の進展が速いジョイント 4箇所，平均的なジョイ

ント 2箇所に対して，モニタリングシステムの設置状

況等を勘案しながら選定した．センサーの設置状況を

図–1(a)に示す．モニタリングシステムおよび設置方

法の詳細は文献7)を参照されたい．また，6箇所のジョ

イントについては便宜的に J1から J6と呼称する．事

前の路上点検を通して，J1はジョイント本体中央にき

裂が，J2は本体中央の浮きと摩耗が，J3はコンクリー

(a) ゴムジョイントとセンサー設置位置

(b) 加速度応答

(c) スペクトル

図–1 加速度応答とスペクトル

トとの間にすきまが，J4は本体中央にき裂がそれぞれ

確認されている（J5と J6は損傷が確認されていない）．

なお，これ以降，顕著な統計的特徴が確認された J1と

J5に焦点を当てて議論することとする．

筆者らによる点検者に対するヒアリング調査の結果，

高速道路のゴム製ジョイントの劣化は車両通過時の「音」

の変化により判断できるという経験的知を得ている．こ

のような音の変化は，ジョイント部における加速度応

答を計測することにより把握できる．さらに，ジョイ

ント部の局所的振動に関する情報を用いることにより，

全体振動に関する情報よりも当該部分の損傷・劣化に

関する感度の高い情報が得られるという指摘31)もある．

ただし，車両通過音や異音の直接計測に関しては，マイ

クロフォンによる計測は指向性を有するために，損傷・

劣化が顕在化していないジョイントのように音源を特

定できない場合には計測が困難になることが想定され

たので断念した．以上の判断に基づいて，本研究ではこ

れら 6箇所のゴム製ジョイントに対して，2012年 2月

28日から同年 12月 13日までに得られた約 10か月分の
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(a) J1 (b) J5

図–2 ジョイントのモニタリングデータ

表–1　推計結果の例（J1の 600Hz付近：ARMA(1,0)-GARCH(1,0)）

事後分布統計量 Geweke検定統計量
期待値 95%信頼区間

γ1：定数項 587.3 (585.1 589.8) 0.027
γ2：時間トレンド 0.224 (0.214 0.234) –0.031
γ3：降水量 — — —
γ4：気温 0.390 (0.282 0.499) 0.008
γ5：風速 — — —
ϕ1：1次の AR係数 0.225 (0.151 0.300) –0.005
a：σ(t)2 の定数項 23.13 (17.83 29.48) –0.001
b：σ(t)2 の時間トレンド 0.132 (0.180 0.084) –0.009
α1：1次の ARCH係数 0.020 (0.002 0.055) –0.011
BIC 3853.7

加速度応答を用いて卓越振動数を同定し，その長期変

動状況を ARMAX-GARCHモデルを用いて表現した．

モニタリングデータに関して，各ジョイントの加速度

応答は各日特定時刻から 5分間，サンプリング周波数

4kHzで観測されている．事前処理として，得られた加

速度応答から最大値を記録した時点を開始時点として，

加速度応答を 1秒間分を切り出し（図–1(b)），ARモ

デルを用いてスペクトル密度を推計し（図–1(c)），3

つ卓越振動数をその日のモニタリングデータの代表値

として蓄積した．なお，本研究では，卓越振動数以外に

も，加速度応答の最大値や平均値，減衰比など，複数の

物理量に対して検討を行ったが，最終的に卓越振動数

に着目したことを断っておく．以上の事前処理により

得られた卓越振動数の時系列を図–2にそれぞれ示す．

いずれのジョイントにおいても，加速度応答は橋上

を通過する大型車により励起される．モニタリング時

に通過する大型車は日々変化すると考えられるために，

加速度応答の最大値も日々異なる．ただし，6 箇所の

ジョイント設置位置は隣接しており，同一日の加速度

応答は同一の大型車によって励起されたと考えられる．

図–2の J1と J5を比較すると，損傷が確認された J1

の方が加速度の最大値の変動が大きいが，この原因が

損傷に起因するか否かは特定できていない．ただ，加

速度応答から同定された卓越振動数の時系列を確認す

ると，J1と J5でそれほどの相違は確認できない．ま

た，両者の低次 2つの卓越振動数は比較的安定してい

ることがわかる．一方で，高次の卓越振動数は途中か

ら分散（変動）が大きくなっていることが理解できる．

(2) ARMAX-GARCHモデルの推計結果

ARMAX-GARCH モデルのベイズ推計に際しては，

サンプリング回数を 20,000回とし，最初の 6,000回は

不変分布に収束するまでの回数（バーンイン）と考え，

後半 14,000回のサンプリングで得られた標本から事後
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(a) モニタリングデータ (b) 気温成分

(c) 定数項＋トレンド成分 (d) ARMA成分

(e) 誤差項の標準偏差：定数項＋トレンド成分 (f) 誤差項の標準偏差：GARCH成分

(g) 基準化誤差（ε(t)/σ(t)）

図–3 ARMAX-GARCHモデルの各成分

分布の統計量を算出した．不変分布への収束はGeweke

検定統計量により検定した．また，AR次数 p，MA次

数 q，ARCH次数 r，GARCH係数 sの選択基準として，

BIC = −2ln(L) + kθln(T ) (44)

で表される BIC32)（Bayes Information Criterion）を

採用し，BICが最小となる次数を最適モデルとした．式

中，kθ は独立な変数の数である．さらに，モデルの説

明変数の候補として，x1：定数項，x2：時間トレンド，

x3：降水量，x4：気温，x5：風速を採用した．対象と

したジョイントはすべて近接していることから，x3か

ら x5の説明変数は全てのジョイントで同値であるとし，

モニタリング箇所と近接する地方気象台の観測値を利

用した．モニタリング期間において，降水量 x3は 1日

最大約 200mm，気温 x4 は–2度～30度，風速 x5 は最

大 7.5m/秒であった．また，回帰係数は，推計した事後

分布の 95%信頼区間の内側に 0を含む場合，その変数

の有意性に対する帰無仮説を棄却できないために，変

数として採用しないこととした．

推計結果の一例として，J1の 600Hz付近のモニタリ

ングデータに対してARMAX-GARCHモデルを適用し

た結果を表–1に示す．なお，BICは，AR次数 p = 1，

MA 次数 q = 0，ARCH 次数 r = 1，GARCH 係数

s = 0（以下，ARMA(1,0)-GARCH(1,0)）のときに最

小となった．また，モニタリングデータに影響を及ぼ

す環境因子として，気温 x4のみが選択された．さらに，

各未知パラメータの Geweke検定統計量はすべて絶対

値で 1.96を下回っており，不変分布へ収束していない

とする帰無仮説を棄却できる．表中 γ1 と γ2 で示され

る定数項と時間トレンドの事後分布の期待値は，モニ
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図–4 ARMAX-GARCHモデルとモニタリングデータ（J1：600Hz付近）

表–2　推計結果一覧（期待値部分）

定数項 時間トレンド 降水量 気温 風速 AR過程 MA過程
γ1 γ2 γ3 γ4 γ5 ϕ1 ϕ2 ϕ3 θ1
Hz Hz/day Hz/mm/day Hz/℃ Hz/m/sec

J1-1 587.4 0.224 — 0.390 — 0.225 — — —
J1-2 1023.3 0.307 0.372 0.069 — 0.984 — — –0.721
J1-3 1448.3 0.203 — — — 0.855 0.117 — –0.722

J2-1 639.5 0.236 — — — 0.002 — — —
J2-2 876.3 0.121 –2.887 0.125 — 0.950 — — –0.836
J2-3 1294.3 0.008 –1.735 0.085 — 0.915 — — –0.738

J3-1 299.1 — — –2.245 — 0.987 — — –0.808
J3-2 833.2 0.305 –1.713 0.736 — 0.218 –0.016 0.136 —
J3-3 1303.4 -0.383 — — — 1.050 –0.077 — –0.870

J4-1 528.8 -0.136 — 1.239 — 0.489 0.476 — —
J4-2 1073.3 -0.453 — 1.991 — 0.142 — — —
J4-3 1392.5 0.143 — 0.881 — 0.476 0.260 — —

J5-1 458.1 -0.048 — –1.131 — 0.062 — — —
J5-2 844.2 0.270 –1.942 0.531 — 0.187 — — —
J5-3 1229.7 0.467 — 0.552 — 0.053 — — —

J6-1 444.1 0.412 — — — 0.393 — — —
J6-2 838.2 0.395 3.736 — — 0.840 0.041 — –0.657
J6-3 1341.5 0.466 — — — 0.248 0.352 — —

タリングデータが 587.3Hzを基準として，1日経過す

るごとに 0.224Hzずつ上昇していることを表す．また，

同様に，γ4 で示される気温の事後分布の期待値は，気

温が 1度上昇するごとに 0.390Hzモニタリングデータ

が上昇することを示している．さらに，短期的な変動

を表す AR係数は 1次のみが採用され，その推計値は

0.225であった．これは特定日のモニタリングデータの

変動の 20%程度が前日のモニタリングデータの値に依

存していることを示している．一方で，モニタリング

データの分散に関して，aと bの事後分布の期待値から

23.13Hz2を基準として，1日経過するごとに 0.132Hz2

ずつ上昇していることがわかる．また，モニタリング

データの分散の短期的な変動を表すARCH係数は 1次

のみが採用され，その推計値は 0.020となっており，特

定日のモニタリングデータの分散の変動の 2%程度しか

前日のモニタリングデータの値に依存しないことを示

している．

図–3には，J1の 600Hz付近の卓越振動数に着目し

た ARMAX-GARCH モデルの推計結果を各種成分ご

とに提示する．気温成分，時間トレンド成分，ARMA

成分，誤差項の標準偏差成分，GARCH成分，基準化

誤差成分を確認することができる．さらにこれらを統

合したARMAX-GARCHモデルとモニタリングデータ

を図–4に示す．図中にはモニタリングデータを青印で，

ARMAX-GARCHモデルの期待値を赤線で，ARMAX-

GARCHモデルの 95%信頼区間を桃色点線でそれぞれ

示している．同図より，モニタリングデータの全体的

な傾向が本研究で提案したモデルの 95%信頼区間の中

で表現されていることが見て取れる．また，全体とし

て時間の経過に伴うモニタリングデータの上昇を確認
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表–3　推計結果一覧（分散部分）

定数項 時間トレンド ARCH過程 GARCH過程
a b α1 α2 β

J1-1 23.1 0.233 0.020
J1-2 115.2 0.022 0.111 0.095 0.090
J1-3 3.2 0.137 0.109 — 0.787

J2-1 877.3 0.807 0.084 — —
J2-2 137.9 0.419 0.108 — —
J2-3 568.1 0.112 0.236 — —

J3-1 232.7 0.054 0.073 — 0.750
J3-2 85.8 0.169 0.019 — —
J3-3 84.2 — 0.084 — 0.801

J4-1 36.5 0.108 0.351 — 0.261
J4-2 727.6 0.120 0.147 — 0.451
J4-3 57.5 0.032 0.049 — —

J5-1 163.6 0.045 0.177 — 0.221
J5-2 59.1 0.151 0.024 — 0.192
J5-3 66.9 0.192 0.038 — 0.602

J6-1 22.0 — 0.221 — —
J6-2 856.8 0.284 0.034 — —
J6-3 44.8 — 0.111 — 0.428

できる．本研究の提案手法を用いることで，これらの

変動の中から気温や短期的な変動とは異なる長期的な

変動を時間トレンドとして抽出できる．さらに，点線

で示した 95%信頼区間についても，短期的な変動を伴

いながら，時間の経過とともに徐々に大きくなってい

ることが確認できる．

同様にして全てのモニタリングデータに対して推計

した結果を表–2, 3に示す．採用された説明変数から，

風速はいずれのジョイントのどの周波数帯においても

モニタリングデータに影響を及ぼさない．一方で，降水

量は 800Hz程度の振動数帯におけるモニタリングデー

タに対して説明変数として採用される場合が多いが，符

号条件が一定ではなく，その物理的な要因は定かでな

い．これに対して気温については，多くのモニタリング

データに対して影響を及ぼしていることが見て取れる．

また，その多くは正値を取っていることから気温の上

昇・下降に伴って振動数も上昇・下降する傾向がみられ

る．特に，800から 1,000Hz程度のモニタリングデー

タでは全て正の推計値が得られている．一方で，説明

変数のうち，時間トレンド γ2に着目する．γ2は多くの

モニタリングデータで正値となっており，全体として

は，時間の経過に伴って振動数が上昇する傾向にある

ことがわかる．さらに，分散部分の時間トレンド bに

関しても時間の経過とともに増幅する傾向にある．ま

た，分散部分に関しては，その定数項 aがモニタリン

グデータによって大きくばらついていることもわかる．

また，J5の 1,230Hzの卓越振動数に対するモデル推計

に関して，図–5にGARCH成分を，図–6にARMAX-

GARCHモデルをそれぞれ示す．当該モニタリングデー

タに関しては，BICが ARMA(1,0)-GARCH(1,1)で最

図–5 誤差項の標準偏差：GARCH成分（J5）

図–6 ARMAX-GARCHモデルとモニタリングデータ（J5：
1300Hz付近）

小となった．図–5のGARCH成分に着目すると，図–3

と異なり，時間の経過とともに変動が大きくなってい

ることが読み取れる．ARMAX-GARCHモデルと実際

のモニタリングデータと比較しても，図–6に示すよう

に分散の変動を捉えていることがわかる．このように

従来の時系列モデルでは表現することができない分散

の変動を表現できる．
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図–7 J1のモニタリングデータの予測と閾値

(3) 詳細点検時期の予測

2.(1)で述べたように，本研究で対象とするモニタリ

ングは，長期にわたるモニタリングデータに基づいて

ジョイントの劣化や異常を検知（詳細点検時期を予測）

することが重要である．異常検知にはその判断根拠と

なる指標が必要となる．指標としては，1）長期モニタ

リングデータの統計的特徴の変化をそれ自身のデータ

との相対比較により判断する，2）類似の劣化特性を有

するジョイントの異常検知時点での劣化特性を参照情

報として用いる，ことが考えられる．本研究で提案した

長期劣化進行モデルの特徴は，分散の変動を捉える点

にあり，本来であれば分散，あるいは平均値の変動率を

判断指標とすることが望ましい．しかし，現時点では

データが蓄積されていない．そこで，本研究では後者

の観点，具体的には類似のジョイントを対象に，取換え

前後のモニタリングデータの変化を閾値として，その

閾値に達する時点を予測する．ただし，その場合には

箇所によって異なる卓越振動数の値や分散の値を考慮

する必要がある．本研究で対象としたモニタリング箇

所においてもほぼ同様の劣化状況にもかかわらず，卓

越振動数の値や分散の値は異なっていた．これは劣化

箇所や橋梁端部の構造の相違に起因すると考えられる．

このことから，同一箇所で前回取換えをした際のモニ

タリングデータや同一構造で同様の劣化箇所，劣化性

状を有しているジョイントのモニタリングデータを利

用することが現実的であると考えられる．本研究では，

別路線にて J1と同様の損傷を有するジョイントの取替

え前後のモニタリングデータを，J5に関してはモニタ

リング期間中に取換えを実施している．その値を J1や

J5の閾値として利用可能であると考えられる．具体的

には，1）J1のゴム製ジョイントは，500から 600Hz付

近のモニタリングデータが 697Hzとなった場合に，き

図–8 J1のモニタリングデータに基づく要点検時期の予測

裂，浮きは要点検の状態であること，2）J5 のゴム製

ジョイントは，500Hz付近の分散が 2,977Hz2（標準偏

差が 56Hz）となった場合に，き裂，腐食，盛上りによ

り要点検の状態であることの 2点を取換え前後のモニ

タリングデータから確認している．

J1と J5について，把握した閾値を利用し，要点検時

期の予測を行った．例として，J1のモニタリングデー

タの今後の推移と閾値を併せて図–7に示す．図–7より

モニタリングデータの予測結果と別路線で得られた閾

値が今後 1年程度の間に交わることが確認できる．さ

らに，図–8には，予測値が閾値を超える確率（閾値超

過確率）とモニタリング開始からの日数の関係を示す．

図–8に対して，管理水準を設定することにより，点検

時期を求めることができる．閾値超過確率はジョイント

に対する詳細点検が必要な時期に達している確率を表

す．図中には管理水準として期待値である 50%を用い

た例を示している．管理水準の設定には工学的観点の

みならず，管理者の経営的観点も考慮する必要があり，
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表–4　たたき・目視点検による劣化進行状況

き裂進展長さ 浮き範囲の拡大 摩耗範囲の拡大

[mm] [mm] [mm]

J1 200 450 0
J2 600 200 50
J3 0 0 0
J4 100 500 50
J5 0 0 0
J6 0 0 0

一意に決定できない．今回の場合，暫定的に管理水準

を 50%に設定すれば，2013年 6月 23日を目処に詳細

点検を実施すればよいことがわかる．なお J5について

は，今後 2年以上閾値に達しないことを確認している．

(4) 長期モニタリングデータ活用への展望

表–2, 3に示したモニタリングデータの統計的特徴の

うち，ジョイントの状態や劣化との関連性が高いと考

えられる，定数項 γ1，時間トレンド γ2，分散部分の定

数項 a，分散部分の時間トレンド bに着目し，たたき・

目視点検で把握した劣化の状態との比較を行う．

はじめに，本研究の提案モデルで劣化の進行を表す

成分として導入した時間トレンドの推計値とたたき・目

視点検より得られた具体的な劣化の進行具合を比較す

る．表–4には，対象とした 6箇所のゴム製ジョイント

本体における 2012年 2月 23日から 2013年 1月 28日

にかけて進行したき裂，浮き，摩耗の進行量を示して

いる．なお，同一の劣化項目が複数存在する場合は，劣

化進展が最も著しかった部分の値を代表値として示し

ている．これらの劣化の進行具合と各ジョイントにお

けるモニタリングデータの時間トレンド γ2およびモニ

タリングデータの分散の時間トレンド bを比較する．

図–9には，それぞれジョイントのき裂，浮き，摩耗

の進展量とモニタリングデータの時間トレンド γ2の関

係を示している．モニタリングデータの時間トレンド

γ2 がジョイントの劣化を表している場合，ジョイント

の劣化の進行と時間トレンド γ2の間には相関性が存在

すると考えられる．これを踏まえて，図–9を確認する

と，図–9(a)および図–9(c)では，いずれの振動数帯の

モニタリングデータにも劣化の進展量と時間トレンド

との間に何らかの関係性を見出すことは困難である．し

かしながら，図–9(b)に示したジョイントの浮き範囲の

進行量は，図中に赤で示す，800Hz付近のモニタリン

グデータの時間トレンド γ2と負の相関を見て取ること

ができる．すなわち，ジョイントで浮き範囲が進行する

ほど，モニタリングデータの卓越振動数が低下するこ

とが示唆される．なお，ゴム製ジョイントの浮き範囲が

0mmである場合にも，時間トレンドは 0.3程度の値を

有し，0でないことに留意する必要がある．すなわち，

(a) き裂進展量

(b) 浮き範囲進行量

(c) 摩耗範囲進行量

図–9 ゴム製ジョイントの劣化と時間トレンド γ2

ジョイントに何らかの劣化や異常がない場合，モニタ

リングデータは 1日に 0.3Hz程度上昇していく．これ

に対して浮きが存在する場合には，浮き範囲が広がる

ことでモニタリングデータは低下していく．すなわち，

モニタリングデータの時間トレンドが 0.3よりも小さ

い場合には，その量に応じた浮きの発生を判断できる

可能性がある．なお，モニタリングデータの上昇に関

しては，原因は不明であるが，少なくともたたき・目

視点検で表面の浮きは確認されていない．

図–10には，それぞれジョイントのき裂，浮き，摩

耗の進展量とモニタリングデータの分散の時間トレン

ド bの関係を示している．モニタリングデータの分散
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(a) き裂進展量

(b) 浮き範囲進行量

(c) 摩耗範囲進行量

図–10 ゴム製ジョイントの劣化と分散の時間トレンド b

の時間トレンド bがゴム製ジョイントの劣化を表して

いる場合には，ゴム製ジョイントの劣化の進行と相関

性を有すると考えられる．これを踏まえて，図–10(a)

から (c)を見ると，図–10(b)および図–10(c)では，い

ずれの振動数帯のモニタリングデータの分散も劣化の

進展量と時間トレンドに関係性を見ることは困難であ

る．しかし，図–10(a)に示したゴム製ジョイントのき

裂進展量は，図中に青で示す，500Hz付近のモニタリ

ングデータの時間トレンド γ2と正の相関を見て取るこ

とができる．すなわち，ゴム製ジョイントのき裂が進

展するほどモニタリングデータの分散は大きくなるこ

とが示唆される．なお，き裂が進展していない場合，分

散の時間トレンドは 0付近となっている．これにより，

500Hz付近のモニタリングデータの分散の時間トレン

ドからき裂の進展具合を判断できる可能性がある．以

上をまとめると，ジョイントの長期モニタリングデー

タのうち，1）800Hz付近の時間トレンドは浮きの進行

を，2）500Hz付近の分散の時間トレンドはき裂の進展

を，それぞれ表している可能性が確認できた．

現時点では，対象としたゴム製ジョイントのモニタ

リング期間およびサンプル数も少なく，確定的な議論

は難しい．しかし，長期間のモニタリングデータを蓄

積することにより，提案した方法論を用いて，このよ

うなビックデータの背後に隠れた統計的規則性を計測

できる．現時点では，ゴム製ジョイントの現実的な劣

化の進展メカニズムやモデルのパラメータと劣化過程

の工学的な因果関係に関する理論的知見は必ずしも十

分に蓄積されていないのが実情である．しかし，理論

的知見の蓄積が得られていなくても，ビッグデータを

解析することにより，ゴム製ジョイントの劣化に関す

る異常値検出や劣化に対する緊急対応や更新時期の決

定という実務的判断のために有用な情報を提供できる．

また，平均値では有意な変動が確認できない場合でも，

分散の変動に着目することで有意な変動を確認できる

可能性がある．ビッグデータを用いる利点は，平均値

ではなく，分散を用いた意思決定（議論）を可能とす

る点にもある．なお，ジョイントの劣化とモデルパラ

メータとの工学的な因果関係を分析することは極めて

重要な課題であるが，本研究の範囲を大きく超えるも

のであり，今後の課題として記載するに止める．

6. おわりに

本研究では，長期モニタリングにより蓄積した時系

列データを用いて，モニタリングデータに介在する多

くの影響因子と誤差・ノイズを分離するとともに，構

造物の異常や劣化と関連性の高い統計的特徴量を抽出

する方法論を提案した．具体的には，劣化の進行過程

を外生変数を考慮した ARMA モデルで表現するとと

もに，その誤差項の分散の変動を確定トレンド付きの

GARCH 過程で表現した ARMAX-GARCH モデルと

その推計方法を提案した．また，ARMAX-GARCHモ

デルで表現した統計的特徴とたたき・目視点検により

把握した劣化状態の関係を明らかにした．さらに，本

モデルを用いた予測法として，モニタリングデータの

閾値を利用した方法を提案し，高架橋のジョイント部

材を対象として本モデルの適用可能性について考察し

た．長期間蓄積したモニタリングデータに基づく統計

モデルを利用した異常事象の早期検出，点検業務の効

率化，劣化予測，診断等の方法論に関する研究は緒に
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ついたばかりであり，今後の多くの研究課題が残され

ている．本研究で提案したARMAX-GARCHモデルに

関しても，モデルの実用可能性を高めていく上でいく

つかの研究課題が残されている．第 1に，本研究では

ジョイント部の長期劣化傾向を確定的トレンド項とし

て表現している．しかし，長期劣化傾向は，社会基盤

施設が履歴した短期的なイベントの蓄積の結果として

発生するものであり，このような劣化トレンドを生み

出している原因をモデルに内包することが必要である．

このような長期トレンドの確率的分析を実施するため

には，長期記憶性を考慮した確率過程モデルとその推

計手法の開発，長期記憶性の検定手法の開発が必要で

ある．第 2に，早期異常検知や，詳細点検実施時期の決

定のための統計的意思決定アルゴリズムの開発があげ

られる．このためには理論的な側面からの検討はもち

ろんであるが，モニタリングの適用範囲を拡大し，デー

タを蓄積することが重要である．第 3に，ジョイント

の劣化進展と，モデルパラメータの因果関係を工学的

な観点から考察することが重要である．そのためには

ジョイントに対する荷重載荷試験等を実施するととも

に，その際の加速度応答を計測することが必要である．

このような工学的な因果関係の検討は，長期モニタリ

ングデータを用いた早期異常検知システムの信頼性を

向上する上で，極めて重要な検討課題である．さらに，

本提案手法を他構造物や他部材に対する長期モニタリ

ングデータへ拡張し，方法論の適用範囲の拡大とその

限界に関して議論を深めることも不可欠である．

本研究を実施するにあたり，阪神高速技術株式会社・

塚本成昭氏にご協力頂いた．また，本研究の一部は (一

財)国土技術研究センター，第 15回研究開発助成によ

り実施した．ここに記して感謝の意を表する．

付録 I 式 (9a)の導出

Bollerslev18)が示したように，GARCH(r, s) モデル

(1c)は ε(t)2(t = 1, · · · , T )の ARMA(l, s)過程として，

ε(t)2 = a+ bt+
l∑

j=1

(αj + βj)ε(t− j)2

+w̃(t)−
s∑
j=1

βjw̃(t− j) (I.1)

と表現される．ここで，w̃(t) = ε(t)2 − σ(t)2 であり，

w̃(t) = ε(t)2 − σ(t)2 = σ(t)2
(
ε(t)2

σ(t)2
− 1

)
= σ(t)2

(
χ2(1)− 1

)
(I.2)

の関係から，条件付き期待値が0，条件付き分散が2σ(t)4

となる．これを踏まえ，w̃を N (0, 2σ(t)4)に従う確率

変数 w(t)として近似すれば式 (9a)を得る．

付録 II 式 (22b)と式 (23)の導出過程

式 (22b)と式 (23)を得るには，MA係数 θが u(t)に

対して非線形となるために，線形化を行う必要がある．

ここでは，Nakatsuma24)を踏襲した線形化の手法を示

す．任意のMA係数 ε(θ†)を考えれば，ε(θ†, t)は，

ε(θ†, t) = y(θ†, t)− x(θ†, t)γ′ (II.1a)

y(θ†, t) = y(t)−
p∑
j=1

ϕjy(t−j)−
q∑
j=1

θ†jy(θ
†, t−j)

(II.1b)

x(θ†, t)=x(t)−
p∑
j=1

ϕjx(t− j)−
q∑
j=1

θjx
†(θ†, t− j)

(II.1c)

として導出できる．そのうえで，誤差項 ε(t)を θ†につ

いて第一項までテイラー展開すれば，

ε(θ, t) ≈ ε(θ†, t) + Ψ(t) · (θ − θ†)′ (II.2)

を得る．また，

Ψ(t) = [ψ1(t), · · · , ψq(t)] (II.3)

ψi(t) = −ε(θ†, t− i)−
q∑
j=1

θ†t−jψi(t− j)

(i = 1, · · · , q) (II.4)

である．なお，t ≤ 0のとき，ψi(t) = 0である．

θ†として，Nakatsuma24)は Chib and Greenberg26)

の手法を改良し，

θ† = argmin
θ

t∑
j=1

ε(θ, t)2

σ(t)2
(II.5)

に従って採択する手法を提案した．ここで，近似尤度は，

L(Y |X,ϑ)

=
T∏
t=1

1√
2πσ(t)2

exp

[
−{ε(θ†, t) + Ψ(t)(θ − θ†)′}2

2σ(t)2

]
(II.6)

となる．このとき，

yθ(t)=ε(θ†, t)−Ψ(t)θ†′ = ε̂θ(t)− xθ(t)θ
′

(II.7)

とすれば，式 (22b)と式 (23)を得る．
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