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Abstract

  In this paper proportional hazards models for the first through seventh break of 150 mm cast iron 

pipes in a case study area are established. During the modeling process the assumption of the 

proportional hazards for covariates on the hazards is examined to include the time-dependent covariate 

terms in the models. As a result, the pipe material/joint type and the number of customers are 

modeled as time-dependent for the first failure, and for the second failure only the number of 

customers is modeled as time-dependent. From the analysis on the baseline hazard functions the 

failure hazards are found to be generally increasing for the first and second failure, while the hazards 

of the third break and beyond showed a form of a bath-tub. Furthermore, the changes in the baseline 

hazard rates according to the time and number of break reflect that the general condition of the pipes 

is deteriorating. The factors causing pipe break and their effects are analyzed based on the estimated 

regression coefficients and their hazard ratios, and the constructed models are verified using the 

deviance residuals of the models.

keywords : cast iron pipe, hazard rate, pipe break, proportional hazards model, survival function, 

time-dependent covariate
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요   지

본 논문에서는 연구대상 지역의 150 mm 주철 상수관로의 첫 번째 파손으로부터 일곱 번째 파손사건에 대한 비례

위험모형을 구축하였다. 모형의 구축과정에서 공변수의 위험률에 대한 비례위험 가정을 검사하여 이를 위배할 경우 

시간종속형 공변수로 모형화하였다. 그 결과 첫 번째 파손에 대해서는 관로의 제원 및 연결 방식과 급수인구가, 그리

고 두 번째 파손 사건에 대해서는 급수인구의 영향이 시간에 따라 변하는 것으로 나타났다. 각 생존시간군의 기저위

험률에 대한 분석으로부터 첫 번째와 두 번째 파손에 대해서는 대체적으로 파손 위험률이 시간에 따라 계속해서 증

가하는 것으로 나타났으며, 세 번째 파손으로부터 일곱번째 파손사건에 대해서는 파손 위험률이 감소하다가 시간이 

지나면 증가하는 욕조 모양으로 추정되었다. 또한 시간과 파손횟수에 따른 기저위험률의 변화 및 각 생존시간군의 

중간생존시간으로부터 연구대상 상수관로들은 파손횟수가 증가할수록 전반적인 관로의 상태가 악화되는 것으로 판

단된다. 추정된 공변수의 회귀계수와 위험비율을 이용하여 관로파손에 미치는 인자와 그 시간적 영향에 대하여 분석

하였으며, 구축된 모형의 이탈잔차를 이용하여 모형의 적합도를 검증하였다.
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1. 서  론

비례위험모형(Cox, 1972)은 배수관로의 파손율을 위

험률의 형태로 모형화하는 통계적 모형으로서, 관로의 

내·외부에 작용하는 파손인자의 영향을 정량적으로 파

악하고 시간에 따른 개별관로의 매설 후 생존확률을 산

정하는데 사용되어 왔다. 비례위험모형의 가장 큰 특징

은 파손인자의 영향을 산정하는 함수와 이러한 영향이 

없는 상태의 파손경향을 표현하는 기저함수를 분리하여 

파손에 영향을 주는 인자들 간의 상대적 효과를 산정하

는 것이 가능하다는 것이다. 또한 기저함수의 추정 과

정에 있어서 관로의 파손시간에 대한 어떠한 통계적 분

포형도 고려하지 않을 수 있으므로 매우 다양한 관로 

파손경향을 모형화할 수 있는 장점이 있다. 이러한 비

례위험모형의 특징을 이용하여 배수관로의 파손 위험율

을 연구한 선행연구는 다음과 같다.

Andreou et al.(1987a,b)과 Marks et al.(1987)은 상수

관로의 파손 경향을 두 단계로 구분하였는데, 비교적 

파손 횟수가 적은 관로의 초기 상태를 비례위험모형으

로 모형화하였고 파손 횟수가 많은 관로의 후기 상태를 

프와송(Poisson) 모형을 이용하여 모형화하였다. 

Eisenbeis(1994)와 Brémond(1997)은 프랑스 보르도 지

방 상수관로의 33년간 파손자료와 와이블(Weibull) 기

저위험함수를 이용하여 관로파손횟수를 예측하였다. 

Lei(1997)는 노르웨이의 상수관로에 대해 비례위험모형

을 적용하였으며, 연구대상 관로들은 관종에 따라 시간

에 따른 노후화 경향이 다른 것으로 보고하였다. Li 

and Haims(1992a,b)는 Andreou et al.(1987a,b)의 비례

위험모형과 프와송 모형을 기초로 관로의 2 단계 

(two-stage) 유지관리 의사결정 모형을 개발하였는데, 

첫 번째 단계에서는 관로의 사용성(availability)을 최대

로 하면서 관로의 다양한 노후도에 따른 최적 보수/교

체 의사결정을 위해 마르코프(Markovian) 모형을 적용

하였으며, 두 번째 단계에서는 관망 전체의 사용성을 

최대로 하면서 유지관리 자금을 최적으로 분배하기 위

해 다중수준 분해(multilevel decomposition) 방법을 이

용하였다. 상수관로의 파손자료를 이용한 비례위험모형

의 적용에 관한 보다 자세한 검토는 Kleiner and 

Rajani(2001)이 제공하고 있다.

본 논문에서는 박수완 등(2007)의 비례위험모델링을 

위한 개별관로 정의 방법을 이용하여 연구대상 지역인 

미국 중부 도시의 배수관로 파손 DB 내 관로를 개별관

로로 정의하고, 이들 개별관로들의 순차적 파손시간에 

대한 비례위험모형을 구축하기 위한 포괄적인 방법론을 

설명한다. 본 논문에서 제시된 비례위험모형 구축 방법

론은 모형에 사용될 공변수(covariate)라고 불리우는 파

손 설명변수(explanatory variable)의 선정 방법, 공변수

의 비례위험 가정 검증법, 기저 생존 및 위험함수 산정

법, 그리고 구축된 모형의 검증법을 포함한다. 특히, 통

계적으로 유의하다고 판단된 공변수의 비례위험 가정에 

대한 검사는 비례위험모델링 과정에서 매우 중요한 부

분을 차지하는데, 상수관로 파손확률 해석에 비례위험

모형을 적용한 이전의 연구에서는 이러한 상수관로에 

대한 비례위험모형 공변수의 비례위험 가정에 대한 검

증이 이루어지지 않았다. 그러나 본 논문에서는 고려된 

모든 공변수에 대한 비례위험 가정을 검증하고 비례위

험 가정이 위배된다고 판정된 공변수는 시간 종속형

(time-dependent) 공변수로 모형화하였다.

본 논문에서는 박수완 등(2007)에 사용된 자료와 동

일한 자료를 이용하여 연구대상 관로들에 대해 첫 번째 

파손으로부터 일곱 번째 순차적 파손사건에 대한 비례

위험모형을 구축하였다. 그러나 본 논문에서는 박수완 

등(2007)에서는 간과된 비례위험모델링에서 매우 중요

한 단계인 공변수의 비례위험 가정을 일곱 개의 모형 

모두에 대하여 검증하였다. 그 결과 첫 번째와 두 번째 

파손사건 모형에 대하여 채택된 공변수와 그 회귀계수

들이 박수완 등(2007)과 달리 추정되었다. 또한 본 논문

에서는 비례위험모형의 기저위험함수를 도출하는 과정

에서 추정된 기저누적위험함수의 값을 직접 이용하여 

기저위험함수를 도출하므로써 박수완 등(2007)이 기저

생존함수를 먼저 추정한 후 기저위험함수를 유도한 오

류를 수정하였으며, 이로 인해 본 논문에서는 일곱 개 

모형 모두에 대해 박수완 등(2007)과 다른 기저위험함

수가 추정되었다. 한편 본 논문에서 세 번째 파손으로

부터 일곱 번째 파손사건에 대한 공변수와 그 회귀계수

는 박수완 등(2007)과 거의 동일하게 산정되었으므로, 

본 논문에서는 첫 번째와 두 번째 파손사건 만에 대해

서 공변수의 위험비율을 이용하여 파손 인자의 영향을 

분석하였다.

또한 본 논문에서는 모형의 적합도 검증(goodness- 

of-fit)을 통하여 구축된 모형이 관측된 관로의 파손사

건을 적절하게 표현하는가를 검증하였으며, 구축된 모

형을 통하여 관로의 파손 경향에 대해 분석하였다. 즉 

관로의 파손에 영향을 미치는 인자들의 상대적 영향을 

분석하였고, 도출된 기저 생존 및 위험함수로부터 순차

적 파손사건의 특성에 대해 분석하였다.

2. 비례위험모형의 구축 과정

2.1 비례위험모형,  생존함수 및 위험비율의 정의

비례위험모형은 개체 i가 t시점까지 생존했을 경우에 



第42卷 第6號 2009年 6月 447

다음 미소시간 동안에 사망 혹은 파손될 단위시간당 확

률을 나타내는 위험률 hi(t)와 이에 영향을 미치는 요인

들인 x1i, x2i, ... , xqi의 관계를 Eq. (1)과 같이 표현한다.

  exp             (1)

여기서 h0(t)는 생존시간에 대한 분포형이 결정되지 않

은 기저위험함수(baseline hazard function)를 나타내는

데, 생존시간은 개체가 사용되기 시작한 시간으로부터 

사망 또는 개체에 어떤 특정한 사건이 발생하기까지의 

경과 시간을 나타낸다. 생존시간에 영향을 미치는 인자

를 나타내는 x는 흔히 공변수(covariate)라고 불리며, βi 

는 xi 에 관련된 회귀계수를 나타낸다. 

생존함수는 어떤 개체가 특정 시간을 초과하여 생존

하는 확률, 즉 특정 시간까지 어떤 사건이 발생하지 않

는 확률을 말하는데, 위험함수와 생존함수의 관계는 

Eq. (2)와 같다.

  








 exp





′

 
exp′

      (2)

여기서 S0(t)는 생존시간에 대한 분포형이 결정되지 않

은 기저생존함수(baseline survival function), x는 공변

수들의 열벡터, β는 공변수들의 열벡터를 나타낸다. 생

존함수 S(t)는 기저생존함수 S0(t)를 추정한 후 최대우

도법(maximum likelihood method)으로 추정된 회귀계

수 β를 이용하여 Eq. (2)에 따라 추정될 수 있다. 

비례위험모형을 상수관로 문제에 적용시킴으로써 얻

을 수 있는 큰 이점은 서로 다른 관로, 즉 서로 다른 공

변량을 가지는 관로들 간의 상대적 위험률을 산정할 수 

있다는 점이다. 다른 공변량은 두 관로 모두에 대해 일

정하고 하나의 공변량의 값만이 단위 크기만큼 증가할 

때의 상대적 위험률을 위험비율(hazard ratio)이라고 하

며, 위험비율은 일반적으로 Eq. (3)과 같이 산정된다.





exp  
exp  

 exp



 

 (3)

위험비율을 이용하여 토지개발정도(예를 들어, 도시 

및 비도시 지역)와 같은 공변량의 변화가 관로의 파손 

위험률에 미치는 상대적 영향을 산정할 수 있게 된다. 

따라서, 예를 들면, 도시 지역과 비도시 지역에 각 각 

위치한 두 관로의 토지개발정도를 나타내는 공변수의 

위험비율이 1일 경우 두 관로의 파손 위험률은 도시 지

역 또는 비도시 지역으로 구분지어진 매설 환경에는 영

향을 받지 않는다는 것을 나타낸다. 비례위험모형의 공

변수에 대한 회귀계수의 추정, 기저생존함수 및 기저위

험함수의 추정 및 위험비율에 대한 자세한 설명은 

Allison(1996) 및 박재빈(2006)이 제공하고 있다. 

2.2 공변수의 정의 및 선정과정

본 연구에서는 연구대상 관로를 Park(2004)의 순차적 

관로 파손사건에 대한 비례위험모형 구축 방법론을 이

용하여 첫 번째 부터 일곱 번째 파손사건 까지의 비례

위험모형(Model I ∼ Model VII)을 구축하였다. 구축된 

각 각의 비례위험모형은 관로의 순차적 파손사건에 따

라 분류한 각 생존시간군(Survival Time Group, STG), 

즉 STG I에서 STG VII까지의 각 생존시간군에 대한 

모형을 나타낸다. 

여기서 I부터 VII까지 변하는 STG 번호를 ‘n' 이라

하면, n은 각 관로군에 속하는 관로에 발생한 파손횟수

가 최소 n-1 임을 나타낸다. 따라서, 예를 들면, STG II

는 관로에 발생한 총 파손횟수가 최소 ‘1’인 관로들로 

구성된 관로의 집합을 나타내며, STG V는 관로에 발

생한 총 파손횟수가 최소 ‘4’인 관로들로 구성된 관로의 

집합을 나타낸다. 이러한 방식으로 연구대상 관로들에 

대한 생존시간군을 구축한 이유는 순차적 파손사건에 

대한 파손 위험률을 모형화하기 위한 것이다. 따라서, 

예를 들면, STG III에 대한 비례위험모형 Model III는 

두 번째 파손이 발생한 관로들에 세 번째 파손이 발생

할 위험률을 모형화한 결과를 나타낸다. Table 1은 모

형의 구축 과정에서 일차적으로 고려된 공변수의 정의

와 각 관로에 부여될 수 있는 공변량을 나타낸다.

관로의 길이(L) 및 급수인구(C) 공변수는 Model I에

서는 기록된 값을 그대로 사용하는 연속형 변수로 취급

되었으나, Model II 이상에서는 공변량의 분포가 정규

분포를 따라야 한다는 선형회귀분석의 가정을 만족시키

고 통계적으로 유의한 모형의 구축을 위하여 관로의 길

이 및 급수인구 공변량들의 자연로그 값들을 구한 다음 

평균 이상의 값과 평균 미만의 값으로 구분하여 이분변

수(binary variable)로 각 개별관로에 부여하였다. 따라

서 모델링에 고려된 공변수는 토지개발정도(DL), 길이

(L) 및 GRID 내의 급수인구(C), 관로재질 및 연결방식

(TYPE, SR, SF)과 수압유형(PT1, PT2, PT3)이다. 

Table 1에서 TYPE은 Model I에서는 관로가 Pit- 

CI(Pit Cast Iron)일 때는 '0', Spun-rigid joint(SR)일 

때는 '1', 그리고 Spun-flexible joint(SF)일 때는 '2'의 
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Covariate Definition Type Characteristics

SR
Spun-rigid Joint 

Cast Iron Pipe
binary

Used only for Model III ∼ Model VII;

If a pipe is spun-rigid joint, SR  = 1, 

otherwise, SR  = 0

SF
Spun-flexible Joint 

Cast Iron Pipe
binary

Used only for Model III ∼ Model VII;

If a pipe is spun-flexible joint, SF  = 1, 

otherwise, SF  = 0

TYPE pipe material continuous Used only for Model I and Model II

DL
degree of land 

development
binary urban = 1, non-urban = 0

L pipe length
continuous

or binary 

For MODEL I continuous variable,

otherwise binary variable.

C customers in GRID
continuous

or binary 

For MODEL I continuous variable,

otherwise binary variable.

PT1 pressure type 1 binary If a pipe is PT1, PT1 = 1, otherwise PT1 = 0

PT2 pressure type 2 binary If a pipe is PT2, PT2 = 1, otherwise PT2 = 0

PT3 pressure type 3 binary If a pipe is PT3, PT3 = 1, otherwise PT3 = 0

Table 1. Types and Characteristics of the Covariates

값을 가지며, Model II에서는 관로가 Pit-CI일 일 때는 

'1', SR일 때는 '0', 그리고 SF일 때는 '2'의 값을 가지

는 연속형 변수(continuous variable)이다. 한편, Model 

III 이상의 모형에 대해서 관종을 나타내는 변수는 

TYPE이 아닌 SR과 SF로서 이들 공변수의 값, 즉 공

변량은 Table 1에 나타나 있는 바와 같다. 

적절한 모형의 선정방법은 forward, backward 또는 

stepwise 변수 선택법에 의한, 오로지 통계적인 기준에

만 의존하여 모형을 선정하는 방법을 사용하는 것도 가

능하나, 관로의 파손특성을 보다 잘 설명할 수 있는 모

형을 구축하기 위해서는 공변수의 가능한 모든 조합 및 

공변수 간의 상호작용 그리고 시간종속 공변수(time- 

dependent covariate)에 대한 검토도 수행하여야 한다. 

따라서 각 생존시간군의 최종적인 비례위험모형을 구축

하기 위하여, 먼저 모든 공변수에 대한 단일변량분석

(univariate analysis)을 통하여 각 변수가 생존율과 어

떠한 연관이 있는지를 살펴보고, 생존율에 영향을 준다

고 판단되는 변수를 일차적으로 선정하였다. 각 생존시

간군에 대한 모형의 최종적인 공변수는 공변수의 가능

한 모든 조합 및 공변수 간의 상호작용에 대한 통계적 

유의성 검토를 대수우도비 통계량(log-likelihood ratio 

statistic) (-2Log PL) 및 Akaike Information Criterion 

(AIC)으로 검사하는 Collet(2003)의 공변수 선택 방법을 

수행하여 결정하였다. 모형에 포함될 공변수의 선택과 

최대우도 추정법을 이용한 회귀계수의 추정은 통계분석

용 소프트웨어인 SAS 프로그램을 이용하였다. 

2.3 공변수의 비례성 가정 검토 및 회귀계수의 추정

비례위험모형에서 채택하고 있는 가장 중요한 가정

은 공변수의 위험률에 대한 비례성 가정이다. 즉, 비례

위험모형 내의 하나의 공변수의 값(공변량)이 증가 혹

은 감소할 경우 그에 대한 위험률도 공변량의 증감에 

비례하여 변화하고, 이러한 경향은 시간에 관계없이 일

정하게 유지된다고 하는 것이다. 따라서 만약 모형 구

축에 유의한 것으로 판단된 공변수 일지라도 그 공변수

에 대한 비례성이 확인되지 않을 경우에는 공변수의 영

향이 시간에 따라 변화하는 시간종속형 공변수로 모형

에서 다시 고려하여야 한다.

각 생존시간군에 대해 채택된 공변수들의 위험률에 

대한 비례성을 검토하기 위하여 Klein and 

Moeschberger(2003)의 Shoenfeld 잔차를 이용한 스코

어 잔차의 변화(score process)를 검토하였다. Fig. 1 ∼ 

Fig. 4는 공변수의 비례성 검토를 위한 Model I의 스코

어 과정(score process)을 나타낸다.

시간에 따른 표준 스코어 잔차의 변화는 Brownian 

Bridge에 근사하고, Brownian Bridge의 값이 ±1.35를 

초과할 확률은 0.05로 산정된다(Therneau et al., 1990). 

따라서 비례위험모형 공변수의 비례성 위반 판정기준은 

Brownian Bridge 즉, 표준 스코어잔차의 최대값이 

±1.35을 초과할 경우 유의수준 5%에 의하여 공변수가 

비례성을 가진다는 귀무가설(null hypothesis)을 기각

(reject) 할 수 있다. Fig. 1, Fig. 3 및 Fig. 4에 나타난 
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Fig. 1. Standardized Score Residuals of TYPE 

of Model I

    

Fig. 2. Standardized Score Residuals of DL of 

Model I

Fig. 3. Standardized Score Residuals of L of 

Model I

    
Fig. 4. Standardized Score Residuals of C of 

Model I

바와 같이 Model I에서 표준 스코어 잔차가  ±1.35을 

초과하는 공변수는 TYPE, L 및 C이며, 따라서 TYPE, 

L 및 C 공변수를 시간종속형 변수로 다시 모형화할 필

요가 있다. 

한편 Model I에서 L은 표준 스코어 잔차가 ±1.35을 

초과하기는 하나 TYPE과 C에 비하여 상대적으로 표

준 스코어 잔차가 매우 작은 것으로 계산되었다. 따라

서 L은 TYPE과 C에 비하여 비례성의 위반 정도가 약

한 것으로 분석된다. 실제로 L을 시간종속형 변수로 모

형화할 경우 모형 자체의 통계적 유의성은 높은 것으로 

판정되나, 그 회귀계수가 비현실적으로 크게 산정되어 

결과적으로 구축된 모형은 관로 길이의 파손에 대한 영

향을 비현실적으로 과대하게 산정하는 것으로 판정되었

다. 이러한 경향은 표준 스코어 잔차의 최대값과 최소

값이 ±2 정도로 계산되는 Model II의 TYPE과 L, 

Model III의 SR 및 Model V의 SR과 SF에서도 발견되

었다. 따라서 본 연구에서는 공변수의 위험률에 대한 

비례성 위반 판정기준을 표준 스코어 잔차가 ±3를 초과

하는 경우로 설정하였으며, 이러한 기준에 따라 선택된 

공변수를 시간종속형 공변수로 고려하여 그 회귀계수를 

구한 결과는 Table 2와 같다. Table 2에서 공변수들 간

의 상관관계 그리고 공변수와 시간 사이의 상관관계 

즉, 상호작용이 모형에 포함된 것은 통계적으로 더욱 

유의한 모형을 구축하기 위한 것으로써 이들 변수들 간

의 상호작용을 모형에 포함하였을 경우가 포함하지 않

았을 경우 보다 모형의 통계적 유의성이 더욱 증가하였

기 때문이다.

2.4  기저함수의 추정

각 생존시간군에 대한 비례위험모형의 기저생존함

수는 SAS 프로그램의‘baseline' 명령문을 이용하여 

산정되는 LLS라고 하는 기록된 각 파손시점에 대한 

기저생존확률의 추정치()의 로그-로그 변환값

(ln ln을 적절한 함수형으로 근사시켜서 구할 
수 있다. 따라서 각 생존시간군에 따라 다른 형태의 기

저생존함수가 도출될 수 있다. 
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한편, 비례위험모형의 기저위험함수는 기록된 각 파

손시간에 대해 추정된 기저누적위험율(baseline 

cumulative hazards)의 연속된 파손시간 사이의 차이값

을 산정한 다음 이를 임의의 함수형으로 추정하여 구할 

수 있다(Collet, 2003). 여기서 추정된 기저누적위험율은 

SAS 프로그램의‘baseline' 명령문을 이용하여 산정할 

수 있다. 그러나 박수완 등(2007)은 기저위험함수를 추

정함에 있어서 이러한 방법을 취하지 않고 기록된 각 

파손시점에 대한 LLS를 이용하여 기저생존함수를 먼저 

추정한 다음 이를 다시 기저위험함수로 변환시키므로써 

비례위험모델링의 중요한 특성인 기저위험함수에 대한 

어떠한 함수형도 미리 가정하지 않는다는 기본 요구 조

건을 위배하는 오류를 범하였다. 본 논문에서는 이러한 

박수완 등(2007)의 오류를 수정하여 연구대상 관로들에 

대해 비례위험모형의 기본적 모형화 법칙을 만족하는 

기저위험함수를 추정하였다. 비례위험모형의 기저생존

함수와 기저위험함수를 추정하는 자세한 방법은 Collet 

(2003)이 제공한다.

Fig. 5는 STG I의 LLS를 그래프로 나타낸 결과이며, 

이를 로지스틱 함수형으로 나타내면 Eq. (4)와 같다.

 exp∙ ln


   (4)

Eq. (4)를 STG I의 기저생존함수로 변환하면 Eq. (5)

와 같다.



 expexpexp∙ ln



(5)

Model Covariate Parameter

p-value

(Pr < 

Ch-sqare)

Hazard ratio

95% Hazard ratio confidence 

limits

Lower limit Upper limit

I

TYPE 1.34242  <.0001   3.828  3.443 4.257

DL 0.54472 <.0001 1.724    1.543    1.926

L 0.000497 <.0001   1.000   1.000  1.001

C  0.01968  <.0001   1.020   1.019    1.021

DL⋅L 0.000259  0.0093   1.000   1.000   1.000

TYPE⋅C  -0.01284  <.0001  0.987    0.987    0.988

TYPE⋅time -0.02302  <.0001   0.977   0.977    0.978

C⋅time -0.00003 <.0001  1.000 1.000 1.000 

II

TYPE 0.17846 <.0001  1.195   1.117  1.279  

DL 0.34444  0.0183 1.411   1.060  1.879

L 1.70421 <.0001  5.497   4.609   6.556

C 1.25702 <.0001  3.515   2.309   5.351

DL⋅C -0.531 0.0153  0.588   0.382   0.903

C⋅time -1.6262 <.0001  0.197   0.177   0.218

III

SR  0.25651  0.3334  1.292    0.769    2.173

SF -0.06004  0.8321  0.942   0.541    1.640

L 0.85493  <.0001  2.351    1.934    2.859

C -0.16995 0.0679   0.844    0.703    1.013

IV L  0.72912  <.0001 2.073    1.612    2.666

V

SR -0.87835 0.0606   0.415    0.166    1.040

SF -1.01847 0.0408   0.361    0.136    0.958

DL  0.64732  0.0572  1.910   0.980    3.723

L  0.32466  0.0457  1.384    1.006    1.902

VI L  0.44147  0.0340  1.555   1.034    2.339

VII L 0.66856 0.0097  1.951    1.176    3.239

Table 2. Estimated Parameters with Time-dependent Covariates
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Fig. 5. Plot of ln Time and LLS for STG I
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Fig. 6. Graph of the Estimated Baseline Hazard 

Function for Model I

Model I의 각 파손시간에 대한 누적기저위험률을 추

정한 후 연속되는 파손사건 사이의 누적기저위험률의 

차이로 산정한 Model I의 기저위험률을 LOESS(locally 

weighted scatterplot smoothing) 회귀모형을 이용하여 

추정한 결과는 Fig. 6과 같다. LOESS 회귀모형은 자료

의 변동 경향을 모형화하기 위하여 자료 전체에 어떤 

함수형을 적용하지 않고 개별 자료들에 대하여 선형과 

같은 낮은 차수의 회귀모형을 개별자료에 대한 근접성

을 고려한 가중치를 이용하여 적용하고 이러한 개별적 

회귀모형을 연결하는 비모수적 회귀모형의 하나이

다.(Cleveland, 1979; Cleveland and Devlin, 1988).

Model I의 생존함수는 Eq. (5)로 나타나는 Model I의 

기저생존함수와 Table 1에서 구한 Model I의 공변수 

및 그 회귀계수를 이용하면 아래 Eq. (6)으로 표현된다.

한편 STG II 의 로그변환한 시간과 기저생존확률의 

로그-로그변환값은 Eq. (7)과 같이 선형적 관계를 보이

는 것으로 나타났다.

   ln                       (7)

파손시간이 Weibull 분포를 따를 경우 로그변환한 

시간과 기저생존확률의 로그-로그변환값은 선형적 관

계를 가지므로 STG II의 관로의 파손시간은 Weibull 

분포를 따른다고 볼 수 있으며, 이로부터 Model II의 기

저생존함수는 Eq. (8)과 같이 표현된다.

  exp  exp          (8)

Model II의 기저위험함수는 Model II의 각 파손시간

에 대한 누적기저위험률을 추정한 후 연속되는 파손사

건 사이의 누적기저위험률의 차이로 산정되며, Model 

II의 기저위험률을 LOESS 회귀모형을 이용하여 추정

한 결과는 Fig. 7과 같다.

0 100 200 300 400 500 600 7000

0.02

0.04

0.06

0.08

0.1

0.12

0.14

0.16

0.18

Time(month)

H
az

ar
d 

R
at

e

Fig. 7. Graph of the Estimated Baseline Hazard 

Function for Model II

Model II의 생존함수는 Table 2에서 구한 Model II

의 공변수 및 그 회귀계수를 이용하면 Eq. (9)로 표현

된다.

 exp exp  exp ∙ ln  


 
∙ exp    ∙ ∙ ∙  ∙  

                      (6)

  exp   exp                              (9)
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STG II와 같이 STG III ∼ STG VII의 LLS 추정치는 

모두 선형으로 산정되었고, 따라서 STG II ∼ VII의 파

손시간은 Weibull 분포를 따르는 것으로 나타났다. 한편 

STG III ∼ STG VII에 대해 기록된 각 파손시간에 대해 

추정된 기저누적위험율의 연속된 파손시간 사이의 차이

값을 산정한 다음 이를 임의의 함수형으로 추정한 결과, 

STG III ∼ STG VII의 기저위험률은 LOESS 회귀모형 

보다 모수적 곡선식 접합(parametric curve fitting)이 

보다 적합한 것으로 판단되어 STG III ∼ STG VII의 

기저위험함수는 이차함수형으로 추정되었다. 

모든 생존시간군의 기저생존함수 및 기저위험함수를 

추정한 결과는 Table 3과 같으며, STG I ∼ STG VII

의 기저생존함수를 추정한 결과를 그래프로 나타내면 

Fig. 8과 같다. Table 3에서 d는 LOESS 모형의 차수

(degree of local polynomials), 그리고 q는 LOESS 모

형의 평활 매개변수(smoothing parameter)를 나타낸다. 

또한 STG III ∼ STG VII의 기저위험함수를 추정한 

결과를 그래프로 나타내면 Fig. 9와 같다. 

Fig. 9로부터 STG III ∼ STG VII의 기저위험률은 

파손에 따른 보수 직후의 위험률이 비교적 높으나 시간

이 지날수록 위험률이 감소하다가 다시 증가하는 욕조 

모양과 비슷한 경향을 보인다. 또한 STG III ∼ STG 

VII의 기저위험률은 같은 시간에 대해 일반적으로 파손

회수가 많은 관로일수록 높으며, 기저위험률이 감소하

다가 증가하는 시점은 파손회수가 많은 관로일수록 짧

아진다는 것을 알 수 있다.

첫 번째와 두 번째 파손사건에 대한 기저위험률이 

시간에 따라 증가하는 것은 시간에 따른 관로의 노후화

로 인해 관로의 파손위험률이 증가하는 것을 나타내며, 

파손 횟수가 3회 이상으로 증가할 경우에는 파손 후 초

기시간에 관로의 불완전한 보수로 인해 발생하는 부가

적인 파손사건에 의해 파손위험률이 높으며, 그 후 일

정기간의 안정화단계를 거친 후 다시 관로노후화로 인

해 위험률은 높아지는 것으로 분석된다. 한편 Fig. 8로

부터 각 생존시간군의 기저생존함수의 생존확률 ‘0.5’에 

해당하는 기저중간생존시간(baseline median survival 

time)은 STG I으로부터 STG VII까지 약 505, 212, 147, 

66, 42, 38, 22 개월인 것으로 추정되어 파손횟수가 많

아질수록 순차적 파손사건 사이의 경과시간은 감소하는 

것으로 분석된다.

Fig. 8. Graphs of the Estimated Baseline Survival 

Functions
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Fig. 9. Graphs of the Estimated Baseline Hazard 

Function for Model III ∼ VII

STG Baseline survival Function,  Baseline Hazard Function,  R2

I exp ∙ ln  


 LOESS model (d=2, q=0.25) N/A

II exp LOESS model (d=2, q=0.5) N/A

III exp × × 0.665

IV exp × × 0.699

V exp × × 0.941

VI exp × × 0.366

VII exp × × 0.207

Table 3. Estimated Baseline Survival and Hazard Functions
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2.5  모형의 잔차 분석

각 생존시간군에 대해 추정된 비례위험모형의 적합

도를 검증하기 위하여 Therneau et al.(1990)이 제안한 

각 모형의 이탈 잔차(deviance residual)를 산정하였다. 

이탈 잔차는 기록된 파손시간과 모형을 이용하여 추정

되는 파손시간의 기댓값 사이의 차이를 나타내는 것으

로서 Eq. (10)을 이용하여 산정한다.

    log        (10)

여기서 sgn()는 의 값이 음일 경우는 -1,  양일 

경우에는 +1의 값을 취하는 함수이며, δi는 관측된 시간

이 절단된 생존시간일 경우에는 0, 절단된 시간이 아닌 

파손시간일 경우에는 1의 값을 가진다. 한편 는 관

로 i에 대해 관측된 파손횟수와 구축된 비례위험모형에 

따른 파손횟수의 기댓값 사이의 차이를 나타내는 i 번

째 관로의 마팅게일 잔차(martingale residual)이다

(Collet, 2003).

모형으로 추정되는 개별관로의 이탈 잔차의 절대값

이 클수록 기록된 파손시간이 모형으로 추정되는 파손

시간의 기댓값과 차이가 많다는 것을 나타낸다. 따라서 

이탈 잔차는 모형의 이상치(outlier)를 확인하기 위하여 

사용하며, 이탈 잔차의 절대값이 3을 초과할 경우를 모

형의 이상치로 정의된다(Allison, 1995). Fig. 10은 모형

의 이탈잔차의 예로서 Model I의 이탈잔차를 나타낸다.

이탈 잔차의 절대값이 3을 초과하는 모형은 Model I 

에서 35 개, 그리고 Model II에서는 3 개가 발견되었으

며 다른 모형에서는 발견되지 않았다. 이러한 이상치의 

개수는 STG I 및 STG II의 관로 개수에 비해 매우 적

고 다른 모든 모형에서는 절대값이 3을 초과하는 이탈 

잔차가 발견되지 않았으므로 각 생존시간군에 대해 구

축된 비례위험모형들은 기록된 자료에 대체적으로 적합

한 것으로 판단된다.

Fig. 10. Deviance Residuals of Model I

3. 추정된 회귀계수와 위험비율을 이용한 

모형의 분석

Table 2에 보인 바와 같이 본 연구에서 구축된 비례

위험모형 Model I 과 Model II 에 대해서는 공변수의 

시간종속 효과가 발견되었으나, Model III ∼ Model 

VII 들에 대해서는 그러한 효과가 발견되지 않았다. 본 

논문에서 세 번째 파손으로부터 일곱 번째 파손사건에 

대한 공변수와 그 회귀계수는 박수완 등(2007)과 거의 

동일하게 산정되었으므로, 본 논문에서는 시간종속 공

변수가 포함된 첫 번째와 두 번째 파손사건 만에 대해

서 공변수의 위험비율을 이용하여 파손 인자의 영향을 

분석하였다.

Model I에서의 관로재질(TYPE)만의 전반적인 영향

은 TYPE의 위험비율의 95% 신뢰구간이 1을 포함하

지 않으므로 각 관로재질 간의 상대적인 위험률은 SR

이 Pit-CI에 비해 3.8배 높으며, SF가 SR에 비해 3.8 

배 높은 것으로 분석된다. 한편 관로재질의 실제적인 

위험비율은 TYPE의 시간종속 효과로 인해 시간에 따

라 변하게 되는데, 매설 초기의 위험비율은 Pit-CI의 

위험률이 가장 낮으나, 매설 후 시간이 경과함에 따라 

SR과 SF의 위험률이 Pit-CI에 비해 상대적으로 감소

하는 것으로 나타나, 매설 후 약 5년을 기점으로 위험

률은 SF<SR<Pit-CI의 순서로 변화하는 것으로 추정

된다. 이와 같은 현상은 매설초기에는 SR과 SF의 제

작결함 및 시공불량으로 인해 SR과 SF의 파손 위험

률이 Pit-CI에 비해 높으나, 이러한 매설초기의 문제

점이 발현되고 난 이후에는 내구성이 보다 약한 

Pit-CI 관로의 파손 위험률이 상대적으로 더 높아지는 

것으로 추정된다.

Model I에서 토지개발정도(DL)의 위험비율의 95% 

신뢰구간은 1을 포함하지 않으므로 관로 파손 위험률은 

도시지역이 비도시지역에 비해 약 1.7배 높으며, GRID 

내 급수인구(C)의 위험비율의 95% 신뢰구간도 1을 포

함하지 않으므로 급수인구가 100 명 증가할 때마다 관

로파손 위험률은 약 7배 증가하는 것으로 분석된다. 

Model I의 관로길이(L)의 위험비율의 95% 신뢰구간

이 '1'을 포함하지 않으므로 관로길이가 변함에 따라 

위험률이 변화하는 것으로 볼 수 있으며 관로길이가 

1,000 m 증가할 때마다 위험률은 약 1.6배 증가하는 것

으로 산정되어, L의 회귀계수 추정값이 거의 ‘0’에 가까

우나 관로의 길이가 매우 장대할 경우 관로길이의 파손

에 대한 영향은 무시할 수 없는 것으로 분석된다. 한편 

토지개발정도와 관로길이의 상호작용 공변수의 회귀계

수도 정확한 '0'이 아니므로 위험비율의 95% 신뢰구간
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도 ‘1’을 포함하지 않는 것으로 볼 수 있다. 따라서 도시

지역에서 관로길이가 1,000 m 증가할 때마다, 그리고 

도시지역 내의 관로길이가 1,000 m 인 관로는 같은 길

이의 관로가 비도시지역에 있을 경우에 비해 위험률은 

약 1.3배 증가한다.

Model I에서 상호작용을 고려한 관로길이의 총체적

인 위험비율은 비도시지역에서는 관로길이와 토지개발

정도의 상호작용 공변수를 제외한 L만의 위험비율인

‘1.6’과 같으며, 도시지역에서는 관로길이가 1000 m 씩 

증가할 때 위험비율이 약 2.1 배 증가한다. 한편 관로재

질과 급수인구의 상호작용 효과로 인하여 같은 관로재

질일 경우 급수인구가 100명씩 감소할수록 파손 위험률

은 약 3.6배 증가하며, 급수인구가 같을 경우 SF는 SR

에 비해 위험률이 0.3배이며, Pit-CI에 비해서는 0.08배

이다. Model I에서 급수인구는 그 시간종속 효과에 의

해 매설초기에는 급수인구가 많은 관로의 위험률이 높

으나, 시간이 지남에 따라 급수인구에 의한 위험률은 

감소하는 것으로 분석된다. 

Model II에서는 TYPE이 0, 1 및 2일 때 각 각 SR, 

Pit-CI 및 SF로 정의되었으며 TYPE의 위험비율은 약 

1.2로 산정되어 관종별 위험률은 SR, Pit-CI, SF의 순

서로 커지는 것으로 나타났다. 토지개발정도의 위험비

율은 Model I과 비슷한 값으로 산정되었으나, 관로길이

와 급수인구의 위험비율은 각 각 ‘5.5’ 및 ‘3.5’로 Model 

I에 비해 높게 산정되어 두 번째 파손에 대한 위험률은 

첫 번째 파손에 비해 관로길이와 급수인구의 변화에 상

대적으로 민감하게 변하는 것으로 분석된다. 한편 토지

개발정도와 급수인구 사이의 상호작용 효과는 급수인구

의 영향을 다소 감쇄시키는 작용을 하는 것으로 분석된

다. 또한 Model I과 같이 C의 시간종속 영향이 Model 

II에서도 존재하는 것으로 분석되나, 그 영향은 두 번째 

파손에서 더 크게 나타났다.

4. 결  론

본 논문에서는 연구대상 상수관로에 파손에 영향을 

미치는 인자들에 대한 시간종속성을 고려하여 순차적 

파손사건에 대한 비례위험모형을 구축하였다. 그 결과 

첫 번째 및 두 번째 파손 사건에 대한 비례위험모형에

서 시간종속형 공변수가 적용되었다. 즉 STG I에 속하

는 관로들은 파손에 대한 관로의 제원 및 연결 방식과 

급수인구가, 그리고 STG II에 속하는 관로들은 파손에 

대한 급수인구의 영향이 시간에 따라 변하는 것으로 나

타났다. 본 논문에서 도출된 내용을 정리하면 다음과 

같다. 

1) 구축된 비례위험모형으로 부터 도출되는 각 생존

시간군의 기저위험률에 대한 분석으로부터 첫 번

째와 두 번째 파손에 대해서는 대체적으로 파손 

위험률이 시간에 따라 계속해서 증가하는 것으로 

나타났으며, 세 번째 파손으로부터 일곱번째 파손

사건에 대해서는 파손 위험률이 파손에 따른 보

수 이후 계속해서 감소하다가 시간이 경과하면 

위험률이 증가하는 것으로 보인다. 

2) 시간과 파손횟수에 따른 기저위험률의 변화 및 각 

생존시간군의 중간생존시간으로부터 연구대상 상

수관로들은 파손횟수가 증가할수록 전반적인 관

로의 상태가 악화되는 것으로 판단된다. 

3) 파손 횟수가 증가될수록 모형에 포함되는 공변수

의 개수는 감소하며, 파손에 영향을 미치는 관로

길이의 영향도  감소하여 파손횟수가 증가할수록 

관로의 사용기간에 따른 노후화의 영향이 관로의 

파손에 큰 영향을 끼치는 것으로 사료된다. 

본 논문에서 제시된 비례위험모형은 연구대상 지역

에 국한하여 사용될 수 있을 것이나, 본 논문에서 설명

된 공변수의 시간종속성을 고려한 모형의 구축과정과 

기저생존 및 기저위험함수를 도출하고 모형의 적합도를 

검증하는 방법은 다른 연구대상 지역에도 응용될 수 있

을 것으로 사료된다. 이를 통하여 상수관망의 관리자는 

관로의 파손에 영향을 미치는 인자를 파악할 수 있으

며, 그러한 인자의 파손에 대한 영향을 정량화할 수 있

다. 또한 개별관로의 생존함수를 이용하여 관로의 파손

시간을 예측할 수도 있을 것으로 사료된다. 
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