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第1章 はじめに:目的意識と本稿の内容

本稿では， 1990年代を中心として，日本の金融政策・マクロ経済に関する時系列

データによる分析を展開する.

本稿で特にとりあげる分野は，マクロ金融政策，マクロの消費行動の分析，設備投

資行動の分析である.第2章でとりあげるマクロ金融政策については，標準的な金融

政策ルールであるTaylorruleを日本のマクロデータ(名目コールレート， CPIインフ

レ率，生産関数ベースのGDPギャップ)に当てはめ，その妥当性と構造変化について

分析を展開している.第3章でとりあげる消費行動の分析については，耐久消費財・非

耐久消費財を区別し，かっ両者の間の時点内の代替弾力性を明示的に示したオイラ一

方程式を用い，その選好パラメータの構造変化とその要因について検証を行っている.

第4章でとりあげる設備投資行動の分析では，国民経済計算 (93SNA、全業種)およ

び法人企業統計(全製造業、財務省発行)のデータを用い，投資の不可逆性の要因と

なる，調整費用関数の非対称性について検証を行っている.

本章では，まず1990年代の日本経済について，その変遷を簡単にレビューし，続い

て各章の目的意識を 1990年代のこれらのレビューと関連付けて説明する.続いて金融

政策，消費行動，設備投資行動に関する先行研究を紹介し，最後に各章の要旨につい

て説明する.

1.1 1990年代における日本のマクロ経済:レビ、ユー

1990年代の日本経済は，いわゆる、「失われた 10年」ともよばれる長期低迷にあっ

たといわれている.そのマクロ経済面での低迷については，様々な側面から多くの検

証が行われている.この節では，それらの先行研究の紹介に先立ち， 1990年代，およ

びその背景にあったとされる 1980年代後半の日本のマクロ経済について，レビューを
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行うこととする人

1.1.1 1990年代以前:金融緩和とバブル経済

1980年代後半の日本経済で，特に重視すべきこととしては， 1985年9月のプラザ合

意があげられるであろう.プラザ合意とは，先進5カ国蔵相・中央銀行総裁会議にお

いて，アメリカの貿易赤字を解消すべしそれまで緩慢に進んでいたドル安をより一

層促進させるために rドル減価が望ましい」とする見解を明らかにし，合わせて各国

の政策協調を行うことが決められたことを指す.これによって，急速なドル安・円高

が進展した.87年2月のルーブル合意で、は，十分に進んだドル安の状況を維持するこ

とが決められ，その後のプラックマンデー (1987年10月)やドル高傾向が見られた

とき(1989年)には，為替レートを安定化させるべく，先進主要国の政策・介入が行

われた.

日本から見れば，これは1985年以前の状況と比較し，恒常的な円高となり，輸出産

業にとっては大きな打撃となるものであった.いわゆる円高不況である.この不況に

対応するために，政策当局は金融緩和を進めることとなった.この5度に変わる金融

緩和措置により，公定歩合(当時:現在の「基準割引率及び基準貸付利率J)は5%か

ら2. 5%にまで引き下げられたのである2 このような金融緩和の状況下で，景気の

回復とともに資産価格の高騰が見られた.日本銀行より大量に供給された資金は，株

式市場や土地市場に流入し，ファンダメンタルズから議離した資産価格が見られるこ

ととなった.高騰した資産価格の一例として，日経平均株価があげられる.日経平均株

価は， 1987年には20，000円台に到達し， 1989年12月には，現在でも最高値の38，915

円となった.またこの時期には，資本ストックの積み上げが多く形成されたが，これ

らのうちのいくつかは1990年代に低生産性のプロジェクトとして顕在化し，大きな負

の影響を及ぼすこととなるのである.

この資産価格の高騰と資本ストックの積み上げは，金融緩和による低金利下で，資

金調達が容易となったことが背景にあった.またこの時期は，いわゆるバブル経済と

11990年代の経済状況の変遷については、日本銀行調査統計局 (1997，1998a， 1998b)，賀来 (2000)，
宮尾 (2006)などに詳しい.本稿の記述も，これらの文献に負っている.
2このときの政策当局は，緊縮財政政策を実施していた.そのため，本来の金融政策の目的は物価の
安定であるにもかかわらず，金融政策に景気対策の役割を負うことになったとされる.この点は，岩本・
斉藤 (1999)で指摘されている.
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呼ばれた時期であり，国内の需要も極めて旺盛であり，そのための設備投資が進んだ，

という側面もあった.

このような状況下で，日本銀行は1989年5月に至って，これまでの金融緩和政策を

転換し，引き締め政策を取るべく，公定歩合の引き上げを実施した.これは 1年余

りの間に2. 5%から 6%まで上昇させるというもので、あった.そして90年代に入り，

当時の大蔵省も，資産価格調整につながる政策を実施することになる.

1.1.2 1990年代のマクロ経済:金融政策と長期低迷

1990年には，インフレ抑止のため，さらに公定歩合の引き上げ (5.25%から 6%へ:

図1-1参照)を実施し，景気は底堅く推移するとの見方が支配的で、あった(日本銀

行調査統計局 1991).そして政策当局は，より一層の金融引き締めに転ずることとな

り，当時の大蔵省によって，いわゆる「総量規制」が行われた.これは，市中銀行に

向けた不動産融資に対する規制を通達したことを指す.これらの政策の意図は，それ

までに供給されたの潤沢な流動性を資産市場から引き上げ，資産価格の高騰を抑える

ことにあった. しかしながら，これらの金融引き締めの影響は極めて大きく，資産価

格の暴落を招いた.さらにこの影響で，いくつかののプロジェクトの低生産性が顕在

化し，これまでに積み上げた資本ストックは，過剰資本となった.そして，それまで

不動産を担保として融資を行っていた銀行には，不良債権が積み上がることとなった.

このような状況に陥った結果，政策当局はこれ以後に一貫して金融緩和政策を進め

ていくこととなった.1995年9月には，公定歩合を0.5%とする低金利政策が始まり，

99年2月には，事実上のゼロ金利政策となった(図 1-1、1-2参照).1990年代の

日本のマクロ経済は，このような状況下で，どのように推移していったのであろうか.

1991"-'92年には，最終需要の減速(耐久消費財・株価・住宅投資の雁行的原則の資

産価格下落)の始まりが見られた(株価は 1990年から，地価は 1991年から).さら

に1992年には企業の資金需要の落ち込みが顕在化し，これ以後，日本経済は調整局面

に入ったと認識されている.1992年から 94年にかけては， 1980年代後半に積み上げ

られた資本ストックの調整がこの時期に行われ，設備投資は低迷し，成長率はマイナ

スとなっている(図 Iー 3:国民経済計算より).また，市中銀行はBIS規制により，

貸出残高を抑制する必要があったことも影響している.さらにこの時期は円高が進展

6 



しており，輸出産業を中心に，産業構造の調整が行われた時期でもあった(日本銀行

調査統計局 1997).その一方で，民間消費については，パプル崩壊直後の低下した水

準にはあるものの，耐久消費財支出を除き，おおむねプラスの成長率を記録している

(図1-4:国民経済計算「民間最終消費支出，耐久消費財支出，非耐久消費財支出」

のデータより).

1994"'95年前半に入り，日本経済は緩やかな回復期に入った.ただし設備投資や個

人消費の回復力は未だ弱いもので、あった.それもやがて公共投資の「息切れJ，円高，

住宅投資の先送りにより，景気は「足踏み状態」に入った.その後の1995年から 1996

年までの期間は，日本経済の回復期であり，特に家計の耐久消費財支出は，前年同期

比10%超の伸びを示している(図 1-4参照).設備投資については，高い時期で前

年同期比で約9%の伸びを示している(図 1ー 3参照).さらに 1996年から 1997年

初頭までの期間には，消費税率引き上げ前の駆け込み需要から，回復基調続が続いた

(日本銀行調査統計局 1997 など). 

1997年から 98年にかけては，北海道拓殖銀行や山一謹券といった大手金融機関の

破綻に代表される金融危機により，再び日本経済は低迷期に入った3 この時期は，消

費税率上昇 (3%から 5%に:1997年4月)もあり，消費支出、とりわけ耐久消費財

支出が大きくて落ち込んでいる(図 1-4参照).この落ち込みは，税率上昇前の駆

け込み需要の反動という側面があるが，その後も低迷していることから，消費者の将

来不安が背景にあるものと考えられる.また，市中銀行はBIS規制により，貸出残高

を抑制をせざるを得ない時期でもあった.

その後， 1998年ころよりデフレの懸念が表面化するようになり， 1999年2月には，

ゼロ金利政策名目短期金利が0.01%)となった.そして2000年には r適正金利は上

昇しつつあったが水準はなおマイナスJ (植田 2001)と思われる状況下でのゼロ金利

解除が実施された.ITプームと景気の失速により，日本においても製造業を中心とし

た急速な落ち込み，景気の先行きに対する見方は急速に悪化した.そのため，日本銀

行は2001年に入り利下げを再度実施した.そして3月には，金融緩和策を実施し，日

銀当座預金残高を金融調節目標とする量的緩和政策へ移行した.

3ただし，金融環境に関する危機的状況は， 1990年代に入ってから既に存在していたとも考えられる.

例えば，市中銀行の不良債権は 1990年代前半にすでに問題になっており， 1995年には木蔀信用組合の
経営破たんが起こっている.1997年は，その問題点が顕在化した結果かもしれない.
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1.1.3 1990年代の長期低迷と金融機関

これまで述べたように， 1992""93年および1997年""98年には，市中銀行はBIS規

制と関連した設備投資の低迷があった.すなわち，企業の投資財需要にかかわる「貸

し渋り」の問題である.これは，国際決済銀行 (BIS)で定められた自己資本比率の基

準を満たすために，市中銀行が貸出残高を抑制したことによるものである.この問題

には，不十分な金融政策や，公的需要の低迷，デフレの懸念，そして設備投資不足と

なってあらわれ，投資需要の低下に起因するGDPギャップの低下を招いた.

これに加えて「追い貸し」の問題も，きわめて重要である.これは，いわゆる不良

企業に対し，貸付を継続することであり，これによってマクロでの生産性の低下，構

造調整の阻害，配分の非効率性を招く.その結果として，全要素生産性の低下となっ

てあらわれることとなった.これは， 1990年代の金融仲介機能の不十分さを反映した

ものであると考えられる4

1.1.4 1990年代のマクロ経済の経緯と本稿の目的意識

これまで述べたように， 1990年代の日本ではほぼ一貫して金融緩和政策が取られて

いた.特に 1990年代末期から 2000年代初頭にかけては，ゼロ金利政策や量的緩和政

策など，これまでに見られなかった政策が実施されている。しかし，このような政策

の実施にもかかわらず， 1990年代の日本経済は「失われた 10年」とよばれる長期低

迷にあった.この期間には， 1995年頃のように回復期と思われる期間も存在したが，

この傾向が長期間持続することはなかった.この背景には，どのような要因が存在し

たのであろうか.

まず，金融政策の側面から見ることとする.金融政策の代表的なルールである Taylor

ruleは，日本についてもおおむね当てはまっているとされる.しかし， 1990年代の日

本経済は，一貫した金利低下傾向にもかかわらす，物価やGDPなどのマクロ経済変

数は，それに整合的な動きをしているようには思われず，何らかの政策転換があった

ものと思われる.また， 1995年に低金利政策実施や1997年の金融危機に際しても，何

らかの政策転換があったのではないだろうか. このことは，本稿第2章と関連する疑

問点である.

4この部分の記述は，宮尾 (2006)に依拠している.
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続いて，家計消費の側面から見ることする.家計消費は，既に述べたように， 1990 

年代中頃までは消費水準は低下しているものの，成長率はおおむねプラスであった.し

かし 1997年以降，耐久消費財支出を中心に大幅な落ち込みが見られる.この時期の金

利水準は，一貫して低金利である.標準的な消費の最適化問題に従えば，このように

金利が低下したときは，今期の消費支出は増加するはずである.特に，高額で借り入

れによって購入することも多い耐久消費財については，特に妥当性があることと思わ

れる.これは，家計部門が将来不安を持ち，同じレベルの金利水準に比して，今期の

消費支出をこれまでと比して抑制するようになり，長期低迷を招いたのではないかと

考えられる.これは，本稿第3章と関連することである.

最後に，企業の設備投資行動から見ることとする.企業の設備投資は， 1980年代の

過剰資本の存在や金融機関の貸出行動と関連し，1990年代の多くの期間で低迷してい

た.これらに加え，企業の設備投資を鰭跨させる要因としては，不確実性と投資の不可

逆性が存在するのではないだろうか.すなわち，資本ストックの破却には，それの積み

増しよりも多くの調整費用がかかる(投資の不可逆性)ならば，資本の破却の可能性

という不確実性が存在するときに，投資の限界費用の上昇を招き，それによって設備

投資を抑制する可能性があるのではないかと考えられる (Caballero1991などにそ

れでは，この時期の日本経済において，その要因となる「非対称な調整費用関数」は

存在していたのであろうか.この点を，投資のオイラ一方程式によって検証すること

は，重要であろう.これは，本稿第4章と関連することである.

1.2 関連する先行研究:サーベイ

ここでは，各章の研究に関連した先行研究を紹介する.

1.2.1 金融政策

日本の政策反応関数についての先行研究には， Hutchison(1988)， Ueda(1996)， Clar-

ida et al.(1998)，田中 (1997)，地主(1992)(2000)，Jinushi et al.(2000)などがある.

Hutchison(1988)， Ueda(1996)は，為替レートを考慮、した政策反応関数を推定した.

その結果， Huchison(1988)は為替レートの変動を重要視する一方で，短期の金融調節

がおろそかになっていた可能性を示している.一方でUeda(1996)は，変動相場制に移
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行後でも，為替レートに対して反応していない可能性を示している.ただしUeda(1996)

は， 79年からの始まるサンプル期間を適用した場合は，説明変数にM2の予測誤差を

含めた上で，為替レートの係数は有意となることを示している.田中 (1997)は， 1970 

年第1四半期から 1993年第3四半期をサンプル期間とし， regime switchingによる分

析を行なっている.その結果， Ueda(1996)の1979年以降の政策についての結論と近

く，為替レートは1980年代に入って政策目標に加えられた可能性を示した.しかし物

価についてはあまり重要な政策目標としていないという結果得られている.そして経常

収支は，全サンプル期間で政策目標としているという結論を得ている.また， Clarida 

et al.(1998)は，日本については 1979:04-94:12(月次)の期間で，インフレ率に対する

反応が大きいという推定結果を得ている.また地主(2000)は，プラザ合意後の政策変

更の結果，それ以前のいわゆる「黄金期」のルールから外れた金融政策が行われたこ

とを示した.Jinushi et al.(2000)では，サンプル期間を 1975年第I四半期から 95年

第4四半期として， Svensson(1997)のモデ、ルを考慮した結果として， 1987年第2四半

期に構造変化があった上で共和分関係が成り立つことを示している.そのときの実質

GDPに対する政策ウェイトが低下したことが示された.更にその原因をブイリップス

曲線の傾きの変化と，中央銀行の政策スタンスの変更にあるものとしている.

1.2.2 消費行動

Hansen and Singleton(1982，1983)では，アメリカ国内の金融資産を用いて I財，ま

たは I財に集約したモデルのC-CAPM(CapitalAsset Pricing Model)を推定し，過剰

識別条件が満たされず，なおかつ異時点間代替弾力性(以後IESとする)の逆数である

危険回避度の推定値について，符号条件が満たされないことを示した.またHall(1988)

は 1財モデルから線形の消費関数を導出し， IESを推定している.

また，日本のデータを用いた先行研究には， Hamori(1992a)，福田(1993)，堀(1996)

などがある.これらはすべて 1財，または 1財に集約した通常の C-CAPMにより

推定を行ったものである.Hamori(1992a)では，日本国内の金融資産を用いて推定し，

符号条件，過剰識別条件ともに満たされることを示した.その一方で福田(1993)では，

日本における金利の期間構造を利用した推定を行なっており， このケースでは過剰識

別条件が満たされず，なおかつ危険回避度 (IESの逆数)の符号条件が満たされない
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ことを示している.堀(1996)では，日本のデータ(株式収益率，国債最終利回，コー

ル資金)を用いたケースについて推定を行い，操作変数の選択によっては，モデルが

成立することを示している.ただし， IESの推定値については，およそ 15から 20の

間という，極めて大きい値が得られている.

一方，耐久消費財と非耐久消費財との関係を考慮した2財モデルによる分析を行っ

た先行研究として， Ogaki and Reinhart(1998a)， Okubo(2002)がある.Ogaki and 

Reinhart(1998a)は，耐久消費財・非耐久消費財との同時点間代替弾力性を考慮した

消費のオイラ一方程式(2財モデル)を導出し，アメリカのデータを用いて，そのパラ

メータ(異時点間・同時点聞の消費の代替弾力性)の推定を行なっている.その結果，

IESをおよそ0.4と推定した.またOkubo(2002)は，同様のモデルに日本の時系列デー

タを適用した分析を行っており，その結果IESを0.7から1.0であると推定した.ま

た，これら 3つの研究では過剰識別条件が成立しており 1財モデルと比べ，当ては

まりが良く符号条件も満たすとしている.この他， Mankiw(1985)， Gali(1993)では，

耐久消費財支出を考慮した分析を展開している.

また， Hamori(1992b)では，消費のオイラ一方程式を推定し，その選好パラメータ

の変化について実証分析を展開している.Hamori(1992b)は日本のデータにを用いて，

predictive testによる l財モデルのC-CAPMについて，その安定性を検証している.

その結果， 1977年から 85年にかけて，パラメータ(主観的割引率・相対的危険回避度)

は安定的であることを示している.

1.2.3 設備投資

90年代の設備投資の動向について検証を行っている日本銀行(1997)では， 1980年

代後半に過剰な設備投資が行われ，その結果として1990年代前半に大幅な調整を余儀

なくされ，それがこの時期の長期低迷の大きな要因になったとしている.また，資本

ストックの過剰な積み上がりに加えて，バランスシート調整の影響， 90年代の円高に

よる産業構造調整の影響， といった複合的な要因を挙げている.バランスシート調整

は， 80年代後半に企業が積極的な借り入れによって資産と借り入れを増加させ， 90年

代の資産価格の急落によって，バランスシートの見直しを余儀なくされたことを指す.

また産業構造調整については，国際的分業化が進む中で，海外，特にアジア諸国にお
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ける生産の拡大により，国内での設備投資が減少したことを指す5

そして，設備投資の低迷の要因として，これまでに述べたもの以外に，不確実性お

よび投資の不可逆性の存在があげられる.いくつかの先行研究では，需要の不確実性

と設備投資の関係に着目し，かっ投資の不可逆性との関連についても言及している.

この関係について，日本データを用いて検証した先行研究として， Ogawa and Suzuki 

(2001)，鈴木 (2001)などがある.Ogawa and Suzuki (2001)では線形の，鈴木 (2001)

では非線形の設備投資関数を適用し，製造業(機械系産業および素材系産業に分類)

のパネルデータを用いて，不確実性の投資に与える影響を分析している.Ogawa and 

Suzuki (2001)では，不確実性の尺度として，実質売上高成長率に関連する 3種類の値

(ARCHモデル，自己回帰方程式の標準誤差，標本標準偏差)を用い，投資の不可逆性

が大きい産業で，不確実性による設備投資の抑制が見られることを明らかにしている.

一方，鈴木 (2001)では，この設備投資を抑制する傾向は，素材系メーカーでは大規模

企業，先端技術系メーカーではやや中位の規模の企業に見られることを示している.

また，堀・膏藤・安藤 (2006)では， 90年代の設備投資停滞の要因として，設備投

資のキャッシュフローに対する感応度に着目した研究を行っている.旧日本開発銀行

(現日本政策投資銀行)のパネルデータを用いた推定の結果，キャッシュフロー感応度

は有意であったが，これは決して強い要因でなく，むしろ Tobinのqの変動が大きく

影響していることを示している.また、保有流動性資産が流動性ショックに対するバッ

ファーとしての役割も指摘している.

1.3 各章の要旨

ここでは，各章(第2章，第3章，第4章)の要旨を述べる.なお，本稿第2章は

小塚 (2004)を，第3章はKozuka(2006)をそれぞれ修正し，採録したものである.

1.3.1 第2章:日本の政策反応関数

この章では、日本における Taylorrule型政策反応関数の実証分析を， 1990年代ま

でをサンプル期間として，展開した.これまでの日本の政策反応関数に関する研究の

多くは， 1970年代の石油ショック時，および1980年代のプラザ合意とその影響による

5小川・北坂 (1998)では，担保としての土地資産の下落が，設備投資の低迷の要因としている.
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金融政策の変化に関する研究が中心であり，それ以降の 1990年代における政策反応関

数および経済構造の変化などについて言及したものは多くない.しかし 1990年代の日

本には，ほぽ一貫した低金利政策、パフゃルの崩壊とそれに伴う不況、過度の円高、金

融危機などがあり，政策反応関数および経済構造のシフトがあったのではないか， と

思われる時期が存在する.

そこで本研究では， Jinushi et al. (2000)で用いられた共和分分析のフレームワー

クを用い，更にこれを拡張・修正した上で，日本の政策反応関数について，より厳密

な実証分析を行った.そして，中央銀行の損失最小化問題から導出された政策反応関

数に従い，実証分析の結果について，解釈を進めた.

拡張・修正した点およびその目的は次の4点である.まずl点目として， 90年代の変

化に注目するため，サンプル期間として4種類を設定し，それらの結果を比較した点

があげられる.サンフ。ル期間は， 1983年から 96年第I四半期まで， 97年第I四半期ま

で， 97年第4四半期まで， 98年第4四半期まで，とした. そして2点目として，鎌

田・増田 (2001)の方法に従い，コプ=ダグラス型生産関数によって推計された GDP

ギャップを用いた点があげられる.これは，統計データが存在する製造業の資本ストッ

ク稼働率だけでなく， B S 1 (財務省発行のビジネス・サーベイ・インデックス)を用

いて非製造業の資本ストック稼働率についても推計し， GDPギャップを計測したもの

である.さらに3点目として， Jinushi et al. (2000)と同様に， Gregory and Hansen 

(1996)の構造変化を許容した共和分分析を行なった点があげられる.既に記したよう

に， 1990年代は日本経済に大きく構造変化が発生したと思われる時期である.そして，

対象となるサンプル期間はこれを含んでいるため， Gregory and Hansen (1996)の手

法を用い，検証を進めた.最後に4点目として，これらの拡張・修正を行った上で得

られた政策反応関数の各係数の推定結果に関して比較静学を行ない，構造変化の要因

に関する詳細な分析を行なった点があげられる.これは，前述したように，最適化問

題から導出されたTaylorrule型政策反応関数を念頭に置いたものであり，この係数が

IS曲線・総供給曲線・政策当局の損失関数の各パラメータから成り立っている点に着

目したものである.

以上の4点を考慮、した実証分析の結果，本研究では主に2つの結論を得た.第1に，

日本のTaylorrule型政策反応関数は， 1983年第2四半期から 1996年第 1四半期ま

で，および1997年第 l四半期までをサンプル期間としたとき， 1990年第 l四半期に
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おける構造変化を伴った共和分関係にあることが示された.そして，最適化問題から

導出されたTaylorrule型政策反応関数の基づく各係数の比較静学の結果，その政策反

応関数のシフトの要因は， GDPギャップの金利に対する反応度の低下，そして日本銀

行のインフレ率およびGDPギャップに対する政策スタンスの相対的な変更にあること

が推測された.第2に，日本の政策反応関数における共和分関係も， 1997年第4四半

期および1998年第4四半期までをサンプル期間とした場合には，消滅していることが

示された.そしてこの共和分関係の消滅から， 1997年以降に，金融危機などによる持

続的な需要ショックの発生したこと，またはこの時期にTaylorruleが有効でないデフ

レ均衡に陥ったことが推測された.

1.3.2 第3章:日本の消費行動とその構造変化

1990年代の日本では，消費支出が低迷している一方で，低金利政策が継続されてい

る.一般的な消費理論から考えると，消費の代替効果により，金利が低下していると

きには現在の消費は増えると考えられるが，この時期にはそれが成立していないもの

と思われる.そのことから，日本においては，パプルの前後で，消費行動に何らかの

変化が起こったものと考えられる.

そこでこの章では， 実質コールレートを資産収益率として， 1990年代における消

費の異時点間代替弾力性とその構造変化に着目し，日本の消費行動についての実証分

析を行った.

これまでの消費のオイラ一方程式を用いた研究は多く存在している.しかしこれら

のうち多くは，相対的危険回避度一定の効用関数に基づき，耐久・非耐久消費財の2

財間の区別を明確に行なっていない 1財モデルによって推定している.これらの研

究のうちいくつかは，推定のパフォーマンスが良くないものとなっている.また，日

本のデータを用いた上で，消費のオイラ一方程式のパラメータに関して構造変化の検

証を行なった先行研究も，多くない.

そのため本研究では，より消費者の行動をあらわすと思われる，耐久・非耐久消費財

支出の2財を考慮したモデル (Ogakiand Reinhart 1998a)を推定した.Ogaki and 

Reinhart (1998a)では，多くの先行研究は耐久消費財支出と非耐久消費財支出の同時

点聞の代替弾力性を考察していないため，異時点間代替弾力性の推定値に負のパイア
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スがかかると指摘している.そのため，耐久・非耐久消費財を明確に区別した本稿の

分析は，有益なものと考えられる.そして構造変化の検証を行なうにあたり， Ghysels 

et al. (1997)による，未知の構造変化点を検定する sup-predictivetestを用いた.ま

た，消費のオイラー方程式に関して構造変化の検証を行なった先行研究はあまり存在

しないが 2財モデルで，さらに構造変化点を未知とした検証は，本稿がはじめてで

あると思われる.

2財モデルの推定は 2段階で行われる.すなわち，第I段階として共和分検定に

よる同時点、間代替弾力性の推定を行い，第2段階として，推定された同時点間代替弾

力性をオイラ一方程式に代入し，異時点間代替弾力性を推定するものである.第1段

階では， Gregory and Hansen (1996)による，共和分ベクトルの構造変化を許容した

共和分検定の結果，同時点間代替弾力性は，正であるという符号条件を満たしている.

第2段階では 2財モデルでは，推定された異時点聞の代替弾力性は符号条件を満た

し，過剰識別条件も満たされていることが示された.そして， sup-predictive testおよ

びサプサンフ。ル推定の結果，異時点間代替弾力性は， 1997年第2四半期において構造

変化を起こしており，下方にシフトしていることが示された.これには，本章のモデ

ルはCRRA(相対的危険回避度一定)型の効用関数の要素を含むものとなっているこ

とから，金融危機という状況下での消費者の将来不安によって相対的危険回避度が上

昇したことが背景にあるものと考えられる.そして，金利と消費支出の関係である異

時点間代替弾力性が下方にシフトした異なるレジームに入ったことが，低金利下での

消費支出の減少の要因となったのではないかと考えられる.

このことから， 1990年代の低金利下における消費支出の低迷は，消費支出の金利水

準に対する反応度が低下したことがその要因の Iつであると推測され，これが1990年

代における不況の要因の 1つであると考えられる.よって本稿で得られた結果は，現

実に観察されたことを説明するものであると思われる.

1.3.3 第4章:日本における投資行動と調整費用

設備投資行動を検証するに当たり，投資の不可逆性の事在は極めて重要なものであ

る.例えば， Caballero(1991)・Dixitand Pyndyck (1994)などの理論研究では，投

資の不可逆性が存在するときの不確実性と設備投資抑制の関係を検証しており，また
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近年は，これらの理論的合意を背景とした，多くの実証分析が展開されている.この

ことから，投資の不可逆性と，その要因となる非対称な調整費用関数の有無を確認す

ることは，設備投資行動を解釈する上で，重要な意味を持つものと考えられ，改めて

調整費用関数の非対称性を明示的にあらわすことは，重要な貢献であると考えられる.

特に前述のように， 1980年代から 90年代にかけての日本では，過剰な設備投資とそ

の後の投資抑制が見られ，設備投資行動に何らかの変化があったものと考えられる.

そこでこの章では，最適化問題から導出された投資のオイラ一方程式を推定し，さ

らに調整費用関数の非対称性の存在についての分析を進めた.投資のオイラ一方程式

を適用するメリットは，推定モデル中にTobinのQが明示されないため，この推計方

法の差異によって発生する問題を回避できることにある.具体的な推定方法は，日本

の「法人企業統計Jの製造業のデータ，および「国民経済計算」の全産業のデータを

用い，投資の調整費用関数のパラメータを Genera1izedMethod of Moments( GMM) 

によって推定した.さらにそれぞれのパラメータに関して， Sup-predictive test に

よる構造変化の検定を行った.これらの実証分析の結果，法人企業統計を用いたケー

スでは， 90年代前半 (92年から 93年頃)における調整費用関数のパラメータに関す

る上方シフトが示された.このシフトは投資の限界費用の増加を示唆するものと考え

られる.

Sup-predictive testで示されたこの構造変化時期以降では，負の純投資が多く観測

されている.このような負の投資は設備の破棄であり，これにはより多くの費用を要

するという投資の不可逆性が存在することが，一般には考えられている.それを表す

ものとして，正の投資と負の投資で非対称な調整費用関数が想定され，そのような定

式化では負の投資を行うときの係数の値が大きいと考えられている.係数の上方シフ

トが発生したことは，この時期に投資の限界費用の大きい負の投資が行われたことの

反映であると考えられる.そのため，より直接的に調整費用関数の非対称性を検証す

る必要がある.

そこで，本章では続いて法人企業統計の純投資(減価償却分の設備投資を考えない

ケース)を用いた，調整費用関数の非対称性についての検証を行った.その結果，調

整費用関数における負の設備投資の係数ダミーは有意に正であり，投資の不可逆性を

示す，非対称な調整費用関数の存在が示された.調整費用関数の非対称性を明示でき

たことにより，今後の投資の不可逆性とそれに起因する設備投資行動の検証に大きく
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資するものと考えられる.

弘、
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図 1-3 新規投資額変化率

(進捗・ 93SNA・全産業)
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第2章 日本の政策反応関数:共和分分析に

基づく再検証

2.1 はじめに

本章は， 1980年代から 90年代における日本の政策反応関数の実証分析を目的とす

る.手法については， Jinushi et aL(2000)に倣い，共和分分析を基本として行なう.

そして， 90年における政策反応関数のシフトおよび97年における共和分関係の消滅

を示し，その要因について，統計的及び経済理論の側面から検証を行なっていく.な

お本章では推定式として， Taylor rule型政策反応関数(Taylor(1993))を用いる.この

Taylor rule型政策反応関数の実証分析は，多くの金融政策の実証研究で用いられてい

る主要なアプローチである.更にTaylorrule型政策反応関数の推定から得られた結果

については， Svensson(1997)やBall(1999)で導出された，経済構造のパラメータを考

慮した政策反応関数を参考にし，その要因を推測する.

これまでの，日本の政策反応関数についての先行研究には， Hutchison(1988)， Ueda 

(1996)， Clarida et aL(1998)，田中 (1997)，地主(1992)(2000)などがある.まず，

各先行研究について説明する.

Hutchison(1988)は，為替レートを考慮、した政策反応関数を推定した.その結果日

本銀行は，為替レートの変動を重要視する一方で，短期の金融調節がおろそかになっ

ていた可能性を示した.その一方でUeda(1996)は，第l次石油ショック後に変動相場

制に移行した後も，為替レートに対して反応していないことを示している.ただし 79

年からのサンフ。ル期間で，説明変数にM2の予測誤差を入れた場合，為替レートの係

数は有意となっている.またUeda(1996)は，第1次石油ショック前には，コールレー

トは GDPギャップに対して負の反応をしていることも示した.また田中 (1997)は，

1970年第1四半期から 93年第3四半期をサンフ。ル期間とし， regime switchingの分析

手法を用いて分析を行なった.その結果，為替レートは80年代に入って政策目標に加
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えられた可能性を示した.これは， Ueda(1996)の79年以降の政策についての結論と

近いものとなっている.しかし物価についてはあまり重要な政策目標としていないと

いう結果を得ており，これは地主(1992)や後述の Claridaet al.(1998)の結論とは異

なっている.また経常収支は，全サンプル期間で政策目標としているという結論を得

ている.そして Claridaet al.(1998)は，日本については 1979:04-94:12(月次)の期間

で， ドイツのブンデ、スパンク (Bundesbank)と同様の，インフレ率に対する反応が大

きいという推定結果を得ている.更に地主(2000)は，プラザ合意後の政策変更の結果，

それ以前のいわゆる「黄金期」のルールから外れた金融政策が行われたことを示した.

Jinushi et al.(2000)では，サンプル期間を 1975年第I四半期から 95年第4四半期と

して， Svensson(199τ)のモデルを考慮した結果として， 1987年第2四半期に構造変化

があった上で共和分関係が成り立つことを示している そのときの実質GDPに対す

る政策ウェイトの低下を示し，更にその原因をフィリップス曲線の傾きの変化と，中

央銀行の政策スタンスの変更にあるものと推測している.

しかしこれらの研究は， 70年代の石油ショック時，および80年代のプラザ合意とそ

の影響による金融政策の変化に関する研究が中心で， 90年代におこった政策反応関数

のシフトなどについて言及したものは多くない.しかし 90年代の日本では，バブルの

崩壊・過度の円高・アジア通貨危機・金融危機など，経済環境の変化や政策スタンス

の変更が政策反応関数に影響を与えたのではないかと考えられる時期が多く存在する.

そこでこれらの事件は，中央銀行の政策スタンスの変化や経済構造を変化させ，政策

反応関数の何らかの変化という形であらわれるのではないかと考えられる.

そこで本章では，これらのことを踏まえ， 1983年第2四半期から 1998年第4四半

期までを最長のサンプル期間として，日本の政策反応関数の実証分析を行う.このこ

とは，先行研究と比してより直近のデータを用いることになり，それによって， 90年

代の政策反応関数の変化の推定・分析を試みる.

本章で用いる分析方法については，前述のように， Jinushi et al.(2000)で展開され

た共和分分析によるアプローチを用い，更にこれを拡張・修正する.拡張ないし修正

する点およびその目的は次の通りである.第 Iに， Jinushi et al.(2000)では，簡便的

に潜在GDPを一定として定数項に含め，説明変数として実質GDPを用いていたが，

本章ではコプ・ダグラス型生産関数に基いづて推計された GDPギャップを用いた推

定を行う.第2に，サンフ。ル期間の変更である.前述のように，本章では最長のサン
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プル期間を 1983年第2四半期から 1998年第4四半期とし，より直近のデータを用い

る.その上で， Jinushi et al.(2000)と同様に Gregoryand Hansen(1996)の方法によ

る，構造変化を考慮した共和分検定を行う.第3に，本論文では，ベースとなるサン

プル期間での推定結果の頑健性を検討するため，他に90年代後半を終わりとする 3

つのサンフ。ル期間で同様の推定を行い，それぞれの比較を行う.第4に， Stock and 

Watson(1993)のDOLS(DynamicOrdinary Least Square)によって推定された政策反

応関数の，係数シフトの要因分析を行う.政策反応関数のインフレ率・GDPギャップの

係数は， Svensson(1997)やBall(1999)で導出された政策反応関数を念頭におくと，経

済構造及び中央銀行のスタンスをあらわすパラメータから，政策反応関数の係数は成り

立っていることになる.そこで，政策反応関数のインフレ率・GDPギャップの係数や定

数項のシフトの要因がどの構造・政策ノ号ラメータによって起きたかを，分析・推測する.

第5に，追加検証として，各変数が定常であるケースも考慮、し， GMM(Generalized 

Method of Moments) (Hansen(1982))による再検証を行なう.以上の拡張に基づいて，

本章では日本の政策反応関数を詳細に検証し，より確かであると考えられる推論に基

づく解釈を試みる1

本章の構成は次の通りである.第2節では， Taylor rule型政策反応およびGDPギャッ

プに関する議論を展開する.第3節では，実証分析を行う.第4節では，分析結果の

解釈を行う.第5節では， GMMによる追加推定を行う.第6節は結論である.

2.2 モデルについて

2.2.1 Taylor rule型政策反応関数について

本章では推定式として， Taylor(1993)によって提唱された金融政策のルールである，

Taylor rule型の政策反応関数を用いる2 Taylor(1993)は， 70年代からのアメリカの

データを用いたシミュレーション分析の結果，このルールが連邦準備銀行 (FRB)の

政策を非常に良くあらわしていることを示した.またいくつかの研究で， 1980年代の

1本章では，政策反応関数の共和分関係を推計し，その長期的な均衡関係を分析することを目的とし

ている.しかしこれによって，金融調節の過程がすべて明らかになるわけではない.例えば短期の金融
調節を調べるためには， VECM(Vector Etror Correction Model)による分析が有効であろう.しかしこ
れは本章の範囲を越えるため，行わないものとする.
2この他の金融政策のルールとして，ベースマネーを政策手段とした， McCallum(1988)による Mc-
Callum ruleがある.
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多くの先進国の中央銀行は，名目短期金利を操作することによって，金融政策の運営

を行なっていることが示されている3

ところで.Taylor(1993)によって提唱された政策ルールを，ミクロ的基礎に基づい

て導出した先行研究として.Svensson(1997)やBall(1999)がある.これらの研究はと

もに.1nfiation Forecast Targetingとよばれるフレームワークを元にしている.この

1nfiation Forecast Targetingとは，次のようなものである.まず中央銀行は，目標値

となる将来のインフレ率予想値を設定するときに，民間部門にも広くその内容をアナ

ウンスする.また民間部門も中央銀行の行動に関して情報を広く集めようとする.中

央銀行のアナウンスメント効果の影響を受けて民間部門は期待インフレ率を形成する.

そしてそれに沿う短期金利にあわせて 中央銀行は短期金利を操作するものである.

Svensson(1997)では 1nfiationForecast Targetingを踏まえて 2次形式の損失関数

と，線形の2本の制約式(1S曲線・フィリップス曲線)を設定し，動学計画法(Dynamic

Programming)により多期間損失関数損失最小化問題を解くことによって，経済構造

を考慮に入れた政策反応関数を導出している.

Svensson(1997)では.1S曲線，フィリップス (AS)曲線，損失関数を

Yt+1 = s1Yt -s2(itーπt)+ηt+1 

πt+1 = 1ft十αYt+ tt+1 

Lt=ji(町ーが)

(2.1) 

(2.2) 

(2.3) 

と設定する (α• s1. s2は正と仮定.η ・εは期待値O・分散一定のホワイトノイズとす

る.).そして価値関数を

1 
V(E向 +1)= r川町 Yt+lEd一{Et(町+1一π*)2+入EtYt+12}tYt+l~q2 

吋V(品+1向+2)l=ko+jk(Em+1ーがf

1 入(1-8) 0 .1 入(1-8) 1') 0 4入
(ただし，た=211-τE了+V{l+コET}2+pl)

(2.4) 

3アメリカでは1982年以降，借入準備運営操作による短期金利のコントロールにより，金融政策を運
営するようになっている.また日本銀行は，石油ショック以後， 2001年に量的緩和に踏み切るまで，短
期金融市場金利を起点に据えた金融政策を行ってきたと考えられる.本多 (1990))は，通貨当局がコー
ルレートをコントロールしているという仮説が支持されることを示している.
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とする.ここでπはインフレ率，YはGDPギャップ， υま名目短期金利7r*は中央銀
行の目標インフレ率である (π*ど0). また t以外は対数値である.そして 6は割引率

でO<o<l，入はウェイトで0<入なるものとする.

これらの条件をもとに損失最小化問題を解くことによって，

oαk 1， oα2k 
it = [1 + 11 1¥ ， ~. ') 1¥ ]7rt + ，: (一一一一十仇)Yt

L- ， D I、1--oa2k)J"'" ' s2入+oα2k

6αた占
s2(入+oα2k)π

(2.5) 

となる， Taylor(1993)と同様の，説明変数としてインフレ率(π)とGDPギャップ(y)

を，被説明変数として名目コールレート (i)を用いた政策反応関数を得るものである

(導出の詳細は補論I参照).

またBall(1999)では，以下のような総需要・総供給

Yt = sIYt-l -s2Tt-l +ηt (2.6) 

町一牙=(町一1一汗)+αYt-l+ Et (2.7) 

を考える (η.Eは期待値O・分散一定のホワイトノイズ)4.なお， πはインフレ率，汗

は平均インフレ率，YはGDPギャップ rは実質利子率(iーπ)と均衡実質利子率(r*)

の差である (i:名目利子率).均衡実質利子率戸は所与の定数で，総需要・総供給が

均衡しているときの実質利子率である i，rおよび戸以外は対数値である.そしてこ

れらの式から，牙=π一汗として

EtYt+1 =βlYt -β2rt (2.8) 

Et1rt+1 = 1rt +αYt (2.9) 

となる.ここで，中央銀行は Et1rt+lを所与とした上でEt(抗+1)を選択し，その結果

Et(苛t+2)を決定すると考える.このことから，

EtYt+1 = -qEt1rt+1 (2.10) 

4この2つのモデルで用いられた IS曲線・フィリップス (AS)曲線のほかに，いわゆるニューケイン
ジアン型とよばれる， forward-looking typeのものも存在する.しかし forward-lookingtypeのモデル
を用いたとき，各変数が同時点のものとなる Taylorrule型政策反応関数を導出することは容易ではない

ため， (2.1)(2.2)式のような設定を行なうこととする.
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と仮定する.なお qは，Ytと牙の分散の和

Vαr(Yt) +μVαγ(ii"t) (2.11) 

を目的関数として(μは選好のうちインフレ率にかかるウェイトで， 0<μ<∞)，これを

最小化する qである (qの導出については，補論l参照.).さらに，ここに (2.8)(2.9)

式を代入して，

向。ート仙 n 
it = (~ + 1)πt+ーすよ'='Yt十戸一手π
μ2μ2ρ2  

を得る.これも， Taylor ruleと同じ形の政策反応関数である5

2.2.2 GDPギャップの推計方法について

(2.12) 

GDPギャップを計算する際に必要となる潜在産出量の推計には，時系列トレンドに

よる推計， HP filterやKalmanfi1terなどのfilteringによる推計，そしてマクロ生産

関数によるアブローチがある.例えは鎌田・増田(2001)の方法，経済企画庁(2000)

の方法では，後者のマクロ生産関数の基づいており，どちらもコプ・ダグラス型の生

産関数からソロー残差を導出し，それを元に潜在的GDPを求めている6 本章では，

鎌田・増田(2001)に基づくマクロ生産関数アプローチに従い， GDPギャップを推計す

る7

まず実質GDPをY，資本ストックを K，総労働時間(労働者数×労働時間)を L，

ソロー残差をA，資本稼働率を入，労働投入係数をα(雇用者所得÷総所得)として，コ

プ=ダグラス型生産関数を

初日 =lnAt + (1-α)ln入Kt+αlnLt

5なお，qが去で最大値であるとき，t +2期のインフレ率は，ただちに目標値に調整される (Strict
Target). また，qが大きくないときは，インフレーシヨンの短期の経路にあわせた段階的な調整を行う
(Gradual Adjustment). 
6先にあげた先行研究のうち，田中 (1997)，地主(1992)，Jinushi et al.(2000)では実質GDPを用い，
Ueda(1996)では l次のタイムトレンドおよび日銀短観， Clarida et al.(1998)(2000)，地主 (2000)では
2次トレンドをもとに GDPギャップを推計して用いている.また，潜在 GDPの概念については他に，
吉川 (1999)が挙げられる.これは，ケインジアンの立場から， Demand Sideに着目したものである.
7鎌田・増田 (2001)では，後述の KmαX，Lm仰をそれぞれフル稼働資本ストックおよび最大労働時
間とし，ぐ経済企画庁 (2000)ではこの代わりに「平均的な値」を用いている点が異なる.この2つを用い
て比較を行った先行研究としては，宮尾 (2001a，b)がある.宮尾 (2001a，b)では，フィリップス曲線の推
定およびインフレ率予測に適用し，この両推計値の比較を行っている.
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とする.実質GDPと資本ストックは，国民経済計算より，旧SNAを用いた.ここで

mを製造業，nmを非製造業を示すインデ、ックスとすると， (資本稼働率)x (資本ス

トック)は

ln入Kt= ln(入mKmt+入nmKnmt)

とあらわすことができる.ここで問題となるのは，非製造業の資本稼働率んm であ

る.非製造業の資本稼働率を表す統計は存在しないため，従来は便宜上100%として

いた.そのため，ソロー残差InAに計測誤差が混入し，そのまま TFP(TotalFactor 

Productivity)とすることが出来なくなる.そこで鎌田・増田(2001)は，非製造業の資本

稼働率を，電力単位および財務省発表の「景気予測動向調査」のBS1(BusinessSurvey 

1ndex)を用いることで対処している8 その上でInAの推定値を ln瓦とし

InYi = InAt + (1 -α)lnKmα町 +αInLmαXt

として，潜在的GDPを求める9

なお本章では，最終的に4つのサンフ。ル期間について検定を行っている.そのため，

GDPギャップについては，それぞれ4つのサンプル期間で、推計し，検定を行っている

(実質GDPと潜在GDPの動きについては図1参照.GDPギャップの動きについては，

図2参照J.

2.3 実証分析

近年の研究では，目的とする式の推定を行なう前に，単位根の有無など利用するデー

タの時系列的な特性を明らかにすることが，非常に重要なものとなっている.Jinushi 

et al.(2000)でもそのような考えに立脚して共和分検定およびDOLSを用いた分析を

行っている.そこで，本章でも予備的な検定として，まず各変数について単位根検定

を行なう.もし各変数が1(0)変数(定常過程に従う変数)ならば， GMM(Generalized 

Method of Moments)による政策反応関数の推定を， 各変数が1(1)変数(非定常過程

8なお本章では宮尾(2001a)(2001b)に倣い，簡便的にBSIを非製造業の資本家稼動率として用いるこ
ととした.BSIから非製造業稼動率を算出するにあたっては，鉱工業稼働率指数から算出された製造業
稼動率と同じ幅を持つように調整した.
9ここでLmαXtは. (最大労働時間)X (最大就労者数)である.最大労働時間・最大労働者数の詳細
な定義は，鎌田・増田 (2001)参照.また資本ストックの稼動率は 100%としているため，入=1である.
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に従う変数)ならば，共和分分析のフレームワークで政策反応関数の推定を行うこと

が適切な方法となる.

また分析で用いる変数は，名目コールレート (i)，GDPギャップ(y)，CPIインフレ率

(π)であり，いずれも日本の四半期データである.コールレート無担保翌日物， CPI(生

鮮品を除く)はともに日本銀行調査統計局CD-ROM収録の月次データから，各期最終

月の月平均の値を用いた.名目コールレート (i)は，無担保翌日物を原数値のまま使用

した.ただし 85年第2四半期以前のデータについては， 85年第3四半期以降の無担

保・有担保コールレートの差の平均を取り，これを有担保コールレートに足したもの

を用いている.インフレ率は， CPIの前年同期比で，対数値である.なお，ここでは

季節単位根の問題は考えないものとする.そしてサンフ。ル期間は， (1)83:2-98:4(63四

半期)， (2)83:2-97:4(59四半期)， (3)83:2・97:1(56四半期)， (4)83:2-96:1(52四半期)の

4期間を考える.すべてのサンフ。ル期間が1983年第2四半期からとなっているが，こ

れはGDPギャップの推計の際に用いたBSIが， 83年第2四半期からとなっているた

めである.また，これら4種類のサンプル期間のうち，特に重要なものはサンプル期

間(2)(3)である.この2つのサンフ。ル期間は，ともに1997年であるが，この年は，金

融危機など日本経済に大きなインパクトを与えたと考えられる出来事が起こった時期

である.そのためその時期に，政策反応関数に何らかの変化が生じたかを検証するた

め，サンフ。ル期間をこのように設定した.なおサンプル期間(1)(4)は，結果の頑強性

を調べるために設定したものである.

2.3.1 単位根検定

単位根検定は，先述の4つのサンフ。ル期間とし，拡張されたDickey-Fuller検定(ADF

検定・Dickeyand Fuller(1979))で、行った.なお，拡張項の次数の決定についてはさま

ざまな方法が考えられている.しかしここでは，拡張項の最大次数を4として，これ

を減らしていき，最大次数のラグ項の係数が有意になったところで，次数を決定した

(Campbell and Perron(1991)参照).また，推定式は定数項のみを含めたものとした.

まず，変数の階差を取らない場合，すべての変数で，単位根を持つという帰無仮説

を棄却できなかった.一方，階差を取った場合，すべての変数で単位根を持つという

帰無仮説は棄却された(表2-1参照).よって (1)(2)(3)(4)のサンプル期間で，各変

27 



/ 
数は1(1)過程に従う/と考えられ，政策反応関数の実証分析にあたっては，共和分分析

を展開することが可能となった10 そこで次節では，長期的な均衡関係を推定するた

めに，共和分検定を行う 11

2.3.2 共和分分析

共和分検定は主に， Engle and Granger(1987)によって提唱された， ADFタイプの方

法(Engle=Granger検定)と， Johansen(1988)， Johansen and Juselius(1990)によっ

て提唱された，ベクトル誤差修正モデルを元に，最尤法によって行なう方法(ここでは

最大固有値検定)の2種類がある.Engle=Granger検定は，共和分ベクトルが1つし

かないと仮定した上での検定であり， Johansenの方法は，複数の共和分ベクトルの推

定と検定を行なう方法である.本章では， Engle=Granger検定およびJohansenの方

法の2つの方法で共和分検定を行ない，サンプル期間は， (1)83:2輔98:4，(2)83:2-97:4， 

(3)83:2-97:1， (4)83:2・96:1とする.推定式は， Taylor rule型政策反応関数

ら=bo + b1πt + b2Yt + Ut 

である (Ut;期待値0の誤差項).

Engle=Granger検定の結果， (1)(2)(3)(4)いずれのサンプル期間でも，共和分関係

がないという帰無仮説を棄却することはできなかった.なお，選択した拡張項の次数

は1である12

次に，最大固有値検定を行なった.ラグ次数は，十分にラグを取るため，一律に4と

した.その結果， (1) (2) (3) (4)のいずれのサンプル期間においても，共和分ベクトルの

数はOであるという帰無仮説を受容した.なお，検定の際には， Cheung and Lai(1993) 

の臨界値の小標本修正(SurfaceResponse Analysis)を行った(表2-2参照).

10なお， Elliott et al.(1996)による単位根検定 (DF-GLS)でも， 1(1)変数であることが示された.
11なお第4節では， Svensson(1997)・Ball(1999)で理論的に導出された政策反応関数をもとに，実証
結果の解釈を行なうが，ここでの単位根検定の結果は，長期的な定常均衡を仮定していると考えられる

これらの理論モデルとの整合性という観点から，議論の余地が残されている.ここでは得られた推計に

従って，共和分分析を進めていくが，各変数が定常であるケースについての追加的検証は，第5節で行
なっている.
12詳しくは表2・l参照.なお，前述の単位根検定と同様の方法で，拡張項のラグ次数は決定されてい

る.
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2.3.3 構造変化を考慮した場合

前節の分析では， Engle=Granger検定・ Johansenの方法による最大固有値検定と

もに， (1) (2)(3) (4)のいず、れのサンフ。ル期間においても，日本銀行の政策反応関数に共

和分関係がないことが示された.しかし第 I節でも述べたように，これらの期間には，

日本経済に大きなショックを与えたと考えられる出来事がいくつか発生した時期であ

る.そのため，政策反応関数に何も構造変化がないとした上で共和分検定を行なうと，

過度に帰無仮説を受容する(共和分関係なじと判断する)おそれがある.そこで本節で

は， Gregory and Hansen(1996)の方法に基づき，構造変化を考慮した共和分検定を行

なう 13

ここでは，推定式である政策反応関数にダミー変数を加えた，

ら=bo + b1向十b2Yt+ coDr + qDr1ft + C2DrYt + Ut 

を考える (Ut:期待値Oの誤差項).ただし Drは T期より前に 0，以降に 1をとる

ダミー変数であり，ここでサンプル期間は (1)83:2・98:4，(2)83:2-97:4， (3)83:2-97:1， 

(4)83:2-96:1を考え，TE[0.15T，0.85T]であるとする (Tはサンプル数).この方法に従っ

て分析を行なった結果，サンプル期間 (3)(4)では，ともに 90年第1四半期に構造変

化があった上での共和分関係が存在し，その一方で，サンプル期間(1)(2)では，とも

に構造変化を伴う共和分関係が消滅していることが示された(表3-3参照).このこ

とから， 97年頃に政策反応関数の共和分関係が消滅したと考えられる.またサンフ。ル

期間(1)で共和分関係は検出されず，サンプル期間(4)で共和分関係が検出されたこと

は， 97年頃に政策反応関数の共和分関係が消滅したことの頑健性をある程度保証する

13Gregory and H組問n(1996)の方法とは，サンプル期間内に一度だけ構造変化があったと仮定した上で
の共和分検定である.これは各期に構造変化があったとして導出された各残差Fについて， Engle=Granger 
検定と同様に，

ム巴[=seLl+Lγise[_i + Et 
i=O 

のPを推定し，各Tについて検定統計量O(r)を算出する.その中で検定統計量がもっとも小さい(もっとも
絶対値が大きい)値を取る Tを構造変化時期戸とする.通常の単位根および共和分の検定と同様，この場
合も拡張項を考えなくてはならない.本章では，単位根検定のときと同様に， Campbell and Perron(1991) 
の方法に従い，最大次数を 4とした上でこれを徐々に減らし，最大次数の拡張項の係数が有意になった
ところで決定している.その上で，以下のような帰無仮説・対立仮説の検定を行なう.

Ho:構造変化，共和分関係なし，HA:r事期の構造変化，共和分関係あり.
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ものと考えられるであろう 14 なお厳密には，このような結果が得られた原因として，

各変数のトレンドのシフトも考えることができる.しかし Banerjeeet al.(1992)によ

る未知の構造変化時点を考慮した単位根検定の結果，すべての変数・すべてのサンプ

ル期間について，構造変化 (trendshiftおよびmeanshift)を考慮、しでも，各変数は定、

常でないという結果を得た.

2.3.4 DOLS による政策反応関数の推定

前節の分析結果から， 83年第2四半期から 97年第 I四半期までの日本銀行の政策

反応関数は， 90年第 I四半期に構造変化を伴いながら，共和分の関係にあることが示

された.そこで，本節では， Stock and Watson(1993)が提案した， DOLS(Dynamic 

Ordinary Least Square)を用いて，政策反応関数のパラメータの推定を行なう 15 こ

こで，以下のような政策反応関数を推定する.

れ=bo + bl'7rt + b2Yt + coDr + C1Dr1ft + C2DrYt 
p p 

+2:γ1iム町村+玄 γ2iムYt+i
t=-p t=-p 

p p 

+乞 γ3iム(Dr町村)+乞 γ4iム(DrY州)+ Ut (2.13) 
t=-p t=-p 

(Ut:期待値Oの誤差項)

本章では，p=2とする.また，満たされるべき符号条件は，b1 > 0， b2 > 0である.
(2.13)式は，各説明変数 (GDPギャップ・インフレ率)の階差のリード項・ラグ項およ

びダミー変数を含めたものである.ここで階差のリード項・ラグ項を含むのは，説明変

数と誤差項との相関を除去するためである.ただし，ある程度のリード・ラグ項をとっ

ても，系列相関・不均一分散が残る場合がある.そこでDenHaan and Levin(1996) 

は，系列相関による標準誤差のバイアスを修正する方法として， VARHACという手

14共和分が存在しないとされたサンプル期間 (1)について，各変数の階差を取った上で，
GMM(Generalized Method of Moments)による推定も行った.過剰識別条件は満たされたものの，係
数は有意でなく，符号条件も満たされていなかった.

15DOLSについては，他にH句咽hi(2000)などを参照.なお，この政策反応関数の説明変数であるイ
ンフレ率と GDPギャップの線形関係(フィリップス曲線)町 =α+byt+Ut(uは誤差項)には，このサ
ンプル期間 (83:2・97:1)において，共和分の関係にないことを仮定し，分析を進めることとする.
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法を提案している.そして本章では，この方法をスカラーに適用した方法を用い，修

正を行なった.VARHACによる標準誤差の修正は，次の手順で進める.まず推定式

(2.13)式(ここではサンフ。ル数は 51)と，推定された残差eについての推定式

et = P1et-1十・・・+Pqet-q +νt (2.14) 

を考える (νは期待値0・分散一定のショック).なお本章では， SBIC基準により q=2

としている.

(2.14)式の SSRを(Te-p-K)で除して，Ô"~(残差分散)を求める . Teは(2.14)式のサ

ンフ。ル数(ここでは51-2 = 49)， pは(2.13)式のリード・ラグ次数(ここでは2)，K 

は(2.13)式の右辺の数(ここでは 26)である.さらに，

σ3 今

(1一戸1-P2)2 

(え2は長期分散)として，この正の平方根を (2.13)式の回帰式の標準誤差で除して，各

推定値の標準誤差に乗じる.この結果得られた値が，修正済標準誤差である16 以上

の方法に従って推定を行なった結果，bo， bb b2， C1が正，Co， C2が負と推定された

が，b2， C2は有意でなかった17(表2-4参照).

2.4 分析結果の検討

前節で行われた分析から， 97年第I四半期までをサンプル期間としたときに，政策

反応関数が90年第I四半期にシフトし，その際インフレ率の係数と定数項のシフトが

あったと考えられる，という結果を得た.その一方で， GDPギャップの係数およびそ

のシフトは必ずしも確かなものではない， という結果を得た.また，日本銀行の政策

反応関数は， 97年頃までは共和分が寄在し，それよりあとに共和分関係が消滅したと

いう分析結果も得られた.これらの結果は非常に興味深いものと考えられる.そこで

本節では，政策反応関数のシフトの要因におよび共和分関係消滅の要因について，検

討する.

16詳しくは，他に Hay回 hi(2000)参照.
17なお， (2.13)式のリードおよびラグの次数pを4，(2.14)式のラグ次数qを4としたケースでも，得

られた結果は，本章のものとほとんど違いはない.
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2.4.1 政策反応関数シフトの要因分析

ここでは， Svensson(1997)およびBall(1999)で導出された政策反応関数を用いて，

その各係数についての比較静学を行なう 18 そしてそれによって，係数シフトの要因

を検討する19 そして次に， 97年の共和分関係の消滅の要因について検討する.さら

に，各変数の定常性を考慮して， GMMによる推定を追加的に行なう.

前述のように， Gregory and Hansen(1996)の方法に基づいた政策反応関数の共和分

分析の結果，構造変化時期を90年第1四半期とした上で共和分の関係にあったことが
¥ 

示された「そこでここでは，理論的に導出された政策反応関数の各係数について，経

済の構造パラメータによる偏微分を行う.

まず(2.5)式の Svensson型の政策反応関数を，以下に再掲する.

6αた 1. 0α2k 
ら=[1+ Dハ， っ ]向+，: (一一一一+角)Yt

?1λβ2入+0α2k

6αk * 
s2(入+0α2k)π

さらに，政策反応関数の各係数をbo(定数項)， b1(インフレ率向の係数)， b2(GDPギャッ

プYtの係数)として，それぞれα，s2，入によって偏微分した.その比較静学の結果

は表2-5-1にまとめられている(偏微係数の導出の詳細については，補論2参照). 

次に， Ball(1999)のモデルについて検討する.まず，以下に (2.12)式のBall(1999)

の政策反応関数を再掲する.

…rs it ==(7+伽t+-7iut+r-JLπ (γ本:均衡実質利子率)
ρ2μ2μ2  

さらに，これまでと同様，政策反応関数の各係数を bo(定数項)， b1 (インフレ率向の

係数)， b2(GDPギャップ仇の係数)として，それぞれα，s2，μによって偏微分した.

その結果をまとめたものが表2-5-2である20 2つのモデルのどちらについても，実

証分析の結果とあわせて考えると，インフレ率の係数である b1の正のシフト(すなわ

ち正のC1)は，s2の減少(金利感応度の低下)・入(中央銀行の政策スタンスのうち GDP

日ただし，脚注目でも述べたように，本章で得られた実証分析の結果と，均衡・定常モデルである

Svensson(1997)・Ball(1999)モデルのフレームワークとの整合性という観点からは，議論の余地が残さ
れている
19このほか，調査月報をもとに日本銀行の金融政策を分析した先行研究として，黒木(1999)などがあ
る.
20qはμの増加関数である.
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ギャップに置くウェイト)の減少またはμ(中央銀行の政策スタンスのうインフレ率に

置くウェイト)の増加によってもたらされた可能性が考えられる.このうちゐの減少

は金融政策の効果の減少とも解釈でき，パプル崩壊後の低金利下での資金需要落ち込

みなどから，直感的に理解できるであろう.金融政策の効果に関する分析を行なった

粕谷・福永(2003)では， 90年代初期および末期に，産出の落ち込みと借入制約によっ

て，金融政策の効果が低下した可能性を示している.また，この時期に緩和政策への

移行が遅れたことが指摘されているが，このことは，実体変数の悪化に対して，コー
¥ 

ルレートの引き締めが鈍化し，より反応が小幅になったと解釈することもできる.そ

のため，日本銀行(1991)などの文献に，政策変更に関する明示的な記述はないものの，

入の減少またはμの増加があったことは，可能性として否定できない.

2.4.2 共和分関係消滅の要因分析について

政策反応関数の共和分関係が消滅した， ということの意味は，政策反応関数の誤差

項が非定常になった， という統計・計量的な解釈がまず考えられる.

第l節でも述べたが， 97年の日本経済は，金融危機とよべる状況であったといえる.

そのような97年に発生した経済面での出来事は， (1)消費税率の引き上爪 (2)アジア

通貨危機，そして(3)日本の金融危機(山一詮券・北海道拓殖銀行など大手金融機関の

廃業・破綻)であり，これらのことは，相互に関連しながら，日本経済に持続的な影響

を与えたものと考えられる21 平成9(1997)年4月1日を以って消費税率は3%から

5%に引き上げられた.引き上げ前の駆け込み需要の反動から，引き上げ後に消費支

出が減少した.そしてその後，金融危機が発生し， このことが原因となって，需要面

での持続的なショック (IS曲線のショック)が発生した.そして，政策反応関数の誤差

項には総需要・総供給ショックが含まれていると考えられることから，政策反応関数

の誤差項叫が非定常となり，このことが，共和分関係の消滅という形であらわれたと

考えられる.

また，政策反応関数の共和分関係が消滅するということは， Taylor rule型の政策反

応関数が現実のデータと整合的でない，ということにもなる.それは，金利水準がOに

到達して， Taylor rule型政策反応関数に代表される利子率ルールに拠っていたこれま

21日本銀行調査統計局 (1998b)参照.
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での金融政策のレジームが，変更されたことを意味すると考えられる.このような状

況は， Reifshneider and Williams(2000)や岩田 (2002)で展開されている Taylorrule 

が有効でないデフレ均衡のモデルで表現される22 このモデルは， 18曲線，フィリッ

プス曲線， Taylor ruleなどから成る Wicksell型の閉鎖経済のモデル体系を考え，その

中にTaylorruleが有効である安定的な均衡点と， Taylor ruleが有効でない(ゼロ金利

政策の)不安定なデフレ均衡が存在している.そしてTaylorrule型政策反応関数の共

和分関係が消滅したとされる 1997年頃から，日本は Taylorruleが有効でない，ゼロ

金利のデフレ均衡またはその近傍に陥ったものと考えられる.ゼロ金利政策の実施時

期は 1999年2月であるが，本章の分析結果から，それよりも早い時期に，事実上のゼ

ロ金利政策に突入した可能性がある23

2.5 追加推定 :GMMによる検証

これまでの分析は，第3節の単位根検定の結果に従い，各変数が非定常であるとし

て分析を進めた.そして要因分析の際には， 8vensson(1997). Ball(1999)の理論モデ

ルを参照した.しかしこのことは，脚注12，脚注目で述べたように，定常性を仮定

していると考えられる 8vensson(1997)・Ball(1999)のモデルとの整合性という観点か

ら，若干の問題があるかもしれない.そこでここでは，各変数が定常で、あると仮定し

たケースについての，追加的検証を行う.また推定には，内生変数間の相関を考慮し

て， GMM(Generalized Method of Moments)を用いる.

まず，構造変化を考慮しないGMMによる推定を行なう.ここで操作変数は定数項，

被説明変数および各説明変数の l期のラグとする.サンプル期間は83年第2四半期か

ら97年第 I四半期である.また推定式は

it = bo + b1πt + b2Yt + Ut 

である (Utは期待値Oの誤差項).その結果，bo， blo b2はすべて有意であった24 し

22ゼロ金利や流動性の毘についての研究には，この他にBuiterand Panigirtzoglou(1999)， Benhabib 
et al.(2001)， Krugman(2001)， Miyω(2002)などがある.
23ただしこのモデルは， Krugman(2001)で展開されているモデルとは異なり，流動性の毘は発生して
いないと仮定されているが，近年の日本経済が流動性の畏に陥っているかどうかについては，改めて議

論するべき問題である.
24bo， blo b2の推定値・標準誤差は 0.048(0.011)・1.464(0.322)・0.246(0.074)であった.
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かし過剰識別テストの J統計量(自由度1)は5.656であった.これはp値は 0.017で

あり，過剰識別条件は満たされなかった.

次に，構造変化を考慮し， Ghysels and Hall(1990a)(1990b)によるパラメータ安定

性のテスト (predictivetest)を行なう.これは，ある一定の期間のサンフ。ルから得ら

れたパラメータの推定値によって，他の期間の積率条件を評価するものである(詳細

は補論2参照).なおここでは，前節で示唆された構造変化点である， 90年第l四半

期でサンプルを分割する.predictive testの結果，検定統計量は35.59であった.これ

は，自由度4のχ2分布に従うものであり，有意水準5%(臨界値は9.488)で帰無仮説

は棄却される25 よって， 90年第 l四半期を境に，政策反応関数の係数は変化してい

る可能性が示された.このpredictivetestの結果を踏まえ， 90年第 l四半期を構造変

化点とした政策反応関数を GMMで推定する.操作変数は定数項，被説明変数および

説明変数の l期までのラグを用いる.推定式は

む=bo + b1町 +b2Yt + CODT + qDT1rt + C2DTYt + Ut 

である (Utは期待値Oの誤差項).なお DTは， 90年第1四半期より前の期に0，以降に

1をとるダミー変数である.推定の結果，bo， bl> Cl， C2が有意であった26 また，過

剰識別テストのJ統計量(自由度1)は0.24であった.このp値は0.624であり，過剰

識別条件は満たされている.インフレ率の係数および定数項のシフト (Cl> CO)につい

ては， DOLSによる推定の結果と同様に有意であり，符号も同様である.よって，イ

ンフレ率の係数および定数項のシフトについては，その存在が頑健なものであると考

えられる.その一方で， GDPギャップの係数(b2)の推定値は有意ではないが負であ

り，理論モデルから想定される符号条件とは，異なる結果が得られた.なお，前節の

DOLSによる推定においても(表2-4参照)， b2の推定値は正であったが，有意では

なかった.この要因のーっとしては，GDPギャップの推計方法の問題が考えられる.

いずれにしても， GDPギャップの係数については確定した結果が得られず，今後の課

題として残されている27

25Hamori et al.(1996).羽森(1996)で示されているように，小標本のケースでは.ovぽ rejectionが
発生する傾向があるため，臨界値の修正が必要である.しかし Hamoriet al.(1996)で示されている修正
済臨界値は，特定の仮定が置かれた Euler条件に関するものであるため，本章の分析ではそのまま利用
することは適切ではない.そこで便宜上，通常の χ2分布を用いるものとする.

26bo. br. b2. Co. Cl> C2の推定値・標準誤差はそれぞれ.0.037(0.015). 0.773(0.23)， -9鍵伊9(0.159)，
-0.054(0.031)， 2.261(0.649)， -0.577(0.261)であった.
27GDPギャップとして2次トレンドに基づく推計値を用いたケースで推定した結果.GDPギャップ
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2.6 まとめおよび今後の課題

以上の実証分析の結果を要約すると，

(1)政策反応関数の変化は 90年第 l四半期に，定数項・インフレ率の係数に

ついてあったと考えられる.これは定常性を仮定したGMMによる推定で

も，同様である.

(2)政策反応関数におけるインフレ率の係数のシフトの原因としては，中央銀

行の政策スタンスの変更，または金利感応度の低下が考えられる.

(3)日本銀行の政策反応関数は97年頃に，構造変化を伴った共和分関係が消

減している.政策反応関数のショック項が，消費税率引き上げや，その後

の金融危機によって，需要ショックが非定常になった可能性が原因のーっ

として考えられる.また，岩田 (2002)などで展開された Wicksellのモデ

ルに従えば， Taylor ruleが有効でないデフレ均衡もしくはその近傍に日本

経済が陥ったことも，もう一つの原因として考えられる.

の3点である.以上の結果から，最初に述べた問題意識に関して，ほぽ答え得る結

果となった.

しかしながら，問題点および今後の課題はいくつか残されている.

まず第Iに挙げられることは，複数の構造変化の検定の問題である.前述のように，

このサンフ。ル期間では，日本において多くの構造変化・政策スタンスの変化が起こっ

たと考えられるが，本章で用いた Gregoryand Hansen(1996)の方法では，全サンプ

ル期間中に 1度しか構造変化がないと仮定した上での共和分分析であるため，複数の

構造変化時期を調べることはできない.しかし複数の構造変化を検定することができ

れば，他の時点で，他の要因による構造変化があるという結果が得られる可能性があ

る.複数の構造変化を調べる方法としては，サンフ。ル期間の分割などが考えられるで

あろう.

の係数の符号条件は満たされず，過剰識別条件は満たされていないという結果を得た.また， predictive 
testによってパラメータの安定性を検定した結果，パラメータは安定的であるという帰無仮説を棄却で
きなかった.
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第2に挙げられることは， GDPギャップの問題である.本章では，鎌田・増田(2001)

の方法による推計値を用いて，政策反応関数の推定を行なった.その結果， GDPギャッ

プの係数については，理論モデルと整合的な，頑健な推定値は得られなかった.また，

GDPギャップの係数のシフトについても，推定方法・推定式によって，結果が異なっ

た.そのようなことが生じた背景には，ここで用いた GDPギャップの推計がいまだ多

くの問題を持っていることがあるかもしれない.今後，より正確と思われる方法で推

計された GDPギャップを用いた推定を行い，またその GDPギャップを更に他の実証

研究にも応用していくことは，今後の政策判断の議論にとっても，重要であろうと考

えられる.

第3にあげられることは，インフレ率の係数と GDPギャップの係数との識別の問題

である.これは， 4.4節で述べられているように， DOLSによる政策反応関数の推定

の結果， GDPギャッブ。の係数が有意で、なかったことを踏まえたものである.もし宮尾

(2001a) (2001b)で述べられているように，インフレ率・ GDPギャップの間に共和分の

関係が存在するならば，政策反応関数中にインフレ率・ GDPギャップからなる 2つ目

の共和分ベクトルが存在している可能性がある.そしてそれが推定されていないため

に，政策反応関数におけるインフレ率の係数・ GDPギャップの係数の推定が，うまく

なされていない可能性も考えられる.このことを明示的に考えて推定を進めるために

は，構造変化を考慮した複数の共和分ベクトルの推定が必要となるであろう.しかし

この方法においては，複数の共和分ベクトルに，構造変化を容認する推定方法を考え

なくてはならない.

今後は，以上の問題点を今後の課題として，更なる研究を進めていく予定である.
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第2章図表

(表2-1)単位根検定(ADF)の結果

サンプル期間83:2-98:4

変数 ラグ次数(p) で統計量 変数 ラグ次数(p) で統計量

Z 4 -1.13 ムt 3 -2.91 t 
U 2 -1.39 ムu 1 -7.88** 

7r 4 -1.54 ムπ 3 -5.41 ** 

サンプル期間83:2-97:4

変数 ラグ次数(p) で統計量 変数 ラグ次数(p) で統計量

Z 4 ー1.17 ムt 。 -10.49** 

U 3 -1.67 ムν 2 ー2.77↑

7r 1 目2.00 ムπ 3 -3.99** 

サンプル期間83:2-97:1

変数 ラグ次数(p) で統計量 変数 ラグ次数(p) で統計量

Z 4 自1.25 ムt O -10.18** 

U 3 -1.73 ムu 2 ー2.88↑

7r 4 -0.81 ムπ 3 -4.30** 

サンプル期間83:2-96:1

変数 ラグ次数(p) で統計量 変数 ラグ次数(p) で統計量

Z 4 国1.11 ムt O -9.82** 

U 3 -1.65 ムu 1 -4.03** 

π 4 ー1.16 ムπ 3 同4.16**

推定式は cを定数項として，

ムXt= C + sXt-1 + Ef=。γtムXt-p+ Et 

とした(Etは期待値0のホワイトノイズ).帰無仮説(Ho)・対立仮説(HA)は

Ho: s=O，HA:β<0 

である.

※臨界値は定数項ありのときで 10%(↑)…-2.60.5%(*)・・・-2.93.1%(林)…-3.58(Dickeyand 
Full巴r(1979).羽森 (2000)参照).なお，ラグ次数の選択は，最大ラグを 4とした上で次数を減らし
ていき，最大次数の係数が有意となるところで決定した (Campbelland Perron(1991)参照).
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(表2-2 -1 )Engle=Granger検定の結果

サンプル期間83:2-98:4 サンプル期間83:2・97:4

-2.69(0) ー0.84(1)

サンプル期間83:2-97:1 サンプル期間83:2-96:1

-2.01(1) -2.17(1) 

※臨界値は 10%(↑)…-3.73，5%(*)・・・ -4.11，1%(**)…・4.84である (Engleand Yoo(1987)). ( 
)内はラグ次数である.ラグ次数の選択は，最大ラグを 4とした上で次数を減らしていき，最大次
数の係数が有意となるところで決定した.

(表2-2-2 )Johansenの最大固有値検定の結果

サンプル期間 83:2-98:4 サンプル期間 83:2-97:4 

入 統計量(臨界値) 入 統計量(臨界値)

入(0) 24.39(27.62) 入(0) 16.84(28.24) 

入(1) 9.85(19.67) 入(1) 11.40(20.04) 

入(2) 0.37(11.60) 入(2) 0.16(11.82) 

サンプル期間 83:2-97:1 サンプル期間 83:2-96:1 

入 統計量(臨界値) 入 統計量(臨界値)

入(0) 19.77(28.60) 入(0) 16.38(29.33) 

入(1) 13.75(20.37) 入(1) 8.11(20.89) 

入(2) 7.52(12.01) 入(2) 1.54(12.32) 

※ん(i=O，1，2)は，帰無仮説を共和分ランクカ川本存在するとしたときの検定統計量である.なお臨
界値は有意水準 5%のもので， Osterwald-Lenmu(1990)で示された値を， Cheung and Lai(1993) 
の小標本修正を施した値である.
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(表2-3 )Gregory and Hansen(1996)のテスト結果

サンプル期間83:2・98:4

構造変化時期 検定統計量

94:4 -4.72(0) 

サンプル期間 83:2-97:4

構造変化時期 検定統計量

93:2 -4.81(0) 

サンプル期間 83:2・97:1

構造変化時期 検定統計量

90:1 -6.29(0)** 

サンプル期間83:2-96:1

構造変化時期 検定統計量

90:1 -6.51(0)** 

※臨界値は 10%(↑)・・・-5.25・5%(*)…-5.50・1%(**)…・5.97である (Gregoryand Hansen(1996) 
参照).また拡張項は，最大ラグを 4とした上で次数を減らしていき，最大次数の係数が有意となる
ところで決定した. ( )内の数字は，その拡張項の次数である.

(表2-4) DOLSの推定結果

(リード・ラグ次数p=2) 

サンプル期間83:2-97:1()は修正済七値

定数項 インフレ率 GDPギャップ
0.01(3.72)** 1.44(5.03)** 0.11(0.60) 

定数項ダミー インフレ率ダミー GDPギャップダミー
-0.07(-3.82)** 1.92(3.25)** ー0.30(-1.58)

40 



(表2-5-1)比較静学の結果:Svensson(1997) 

αで微分 β2で微分 入で微分 実証分析の結果

b1 ::!::? + 
b2 十 土 0

bo I ::!:: ? + + 

(表2-5-2)比較静学の結果:Ball(1999) 

αで微分 β2で微分 μで微分 実証分析の結果

bl O + + 
b2 + + 土 O

bo O + 
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第3章 日本の消費行動とその構造変化:

Sup-predctive testによる再検証

3.1 はじめに

異時点間代替弾力性 (IntertemporalElasticity of Substitution :以下回S)は，実質

金利水準と消費支出，すなわち需要面との関係をあらわす，マクロ経済の重要なキー

パラメターである.IESをより正確に推定することは， 1990年代の日本における長期

不況の要因を検証するうえでも，極めて有益であると考えられる.

日本では， 1991年の日本銀行による公定歩合(当時:現在の「基準割引率および基

準貸付利率J)の切り下げ以降，一貫して低金利政策がとられた.しかし同時期に，消

費支出の伸び率は，鈍化している(図3ーI・図3-2参照).1993年から 97年にか

けては，消費支出の若干の改善が見られたが，金融危機の起こった1997年以降は，再

び低迷している1

一般的な消費支出の理論に基づくと，金利が低下すると，代替効果により現在の消

費支出は増加することが示される2 しかしながら日本においては， 1990年代の一時期

を除き，このような状況はあまり観測されていない.この時期には日本経済において

不確実性が発生し，何らかの構造変化となってあらわれたのではないかと考えられる.

そこで本稿では，日本における消費支出行動の変化を検証するため，日本のデータ

を用い，資産収益率に実質コールレートを適用した上で消費のオイラ一方程式を推定

する.そして，そのパラメータである異時点聞におけるIESについて構造変化の検定

を行ない，金融政策が消費行動に与える影響と消費行動の変化を検証する.観測された

1詳細は，日本銀行調査統計局 (1998a)参照.
2日本における消費支出と金利の関係について検証した研究として.Nakagawa and Oshima(2000)が
ある.これは，期待インフレ率を上昇させることによって実質利子率を低下させ，代替効果から現在の
消費を引き上げるとする.Krugman(1999)のアイディアの有効性を検証したものである.そして線形の
消費関数を推定した結果，民間部門の借り入れが多いアメリカイギリスと異なり，日本についてはあま

り有効でないことが示されている.
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データからは，金利に対する消費支出の反応が低下していることが推測されるが，も

しそうであれば， 1990年代に不確実性などによって途中からレジームが変化し， IES 

は減少するという構造変化が検出されるものと考えられる.そしてこのことが， 1990 

年代における低金利下での消費低迷，およびそれによる長期の不況の要因となったの

ではないかと考えられる.

これまでに，消費のオイラ一方程式の推定に関する研究は多く行われている.これ

らの研究は，通常のCRRA型(相対的危険回避度一定)効用関数によるモデ、ルに基づ

き，消費支出として総消費支出，非耐久消費財支出，非耐久消費支出およびサービス

支出を用い，これらの財の区別を合計した上で、分析を行なっている(以後 1財モデ

ルとする).しかしそのうちのいくつかでは，パラメータの符号条件が満たされてい

ない.

Hansen and Singleton(1982，1983)では，アメリカ圏内の金融資産を用いて I財モデ

ルのC-CAPMをGMM(Generalized Method of Moments)で推定し，過剰識別条件

が満たされず，なおかつ危険回避度 (IESの逆数)の符号条件が満たされないことを

示した3

また，日本のデータを用いた先行研究には， Hamori(1992a)，福田(1993)，堀(1996)

などがある.これらも GMMにより推定されている.Hamori(1992a)では，日本国内

の金融資産を用いて推定し，符号条件，過剰識別条件ともに満たされることを示した.

福田(1993)では，日本における金利の品開構造を利用した推定を行なっており，過剰

識別条件が満たされず，なおかつ危険回避度(IESの逆数)の符号条件が満たされな

いことを示した.堀(1996)では，日本のデータ(株式収益率，国債最終利回，コール

資金)を用いた 1財モデルについて推定した結果，操作変数の選択によっては，モデ

ルが成立することを示した.ただし， IESの推定値については，およそ 15から 20の

聞という，極めて大きい値が得られた4

31財モデルから線形の消費関数を導出し， IESを推定した研究として， Hall(1988)がある.
4また，一般的なモデルを拡張した先行研究もいくつか存在する.北村・藤木 (1997)では，資産収益
率として資本の限界生産性を用いた分析を行なっている.その結果，各パラメータについて，符号条件・
大きさともに妥当な推定値が得られることを示した.しかし，割引金融債金利(1年)を用いたときには，
危険回避度の推定値が符号条件を満たさないこともあわせて示された.Nakano and Saito(1998)では，
公示地価を資産価格として用いた推定を行なっており財モデルに関しては，符号条件が満たされな
いことを示した.Baba(2000)では，過剰識別テストの観点から， Money咽in-UtilityModelは一般的な
モデルと比べ，より望ましいモデルであることを示した.また両モデルとも，パラメータの符号条件は
満たされていることも示した.
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この他に 2種類の消費財の春在を考慮、し，それぞれの1ESを共和分検定のフレー

ムワークで分析した先行研究として， Ogaki and Park(1992)， Nishiyama(2004)など

がある.これは，モデルに明示的に含まれる変数(各消費支出，相対価格)を非定常

な1(1)変数，モデルに含まれない要素(流動性制約，選好のショックなどのnuisance

factors)を定常な1(0)変数として誤差項に含め，共和分検定のフレームワークで1ES

を推定するものである.この場合，モデ、ルに含まれない要素が存在するにもかかわら

ず， 1ESの推定値は超一致性を持つものとなり，より望ましい性質を持つこととなる.

その結果として， GMMによる推定と比較して，より望ましい結果が得られている.な

お， Nishiyama(2004)， Nishiyama and Ogaki(2004)では，流動性制約，選好のショッ

クなどの要素が実際に存在しない場合を想定した， Cross-Euler equationとよばれる

方法を用いている. これは 2財のうちの片方の消費財支出について，その I期後の

値についての予測誤差を誤差項に含めたものである.

一方，耐久消費財と非耐久消費財との同時点での関係を考慮した2財モデルによる分

析を行った先行研究として， Ogaki and Reinhart(1998a)， Okubo(2002)がある.Ogaki 

and Reinhart(1998a)は，多くの 1財モデルによる先行研究でパフォーマンスが良好

でないことの要因として 2財間の同時点の代替弾力性 UntratemporalElasticity of 

Su bstitution)を考慮しなかったことをあげている.前述の Ogakiand Park(1992)， 

Nishiyama(2004 )では， 2財の存在を考慮しているものの，通常のCRRA型効用関数

を用いているため 2財聞の同時点での関係は考慮されていない.そこでOgakiand 

Reinhart(1998a)は，耐久消費財・非耐久消費財との同時点間代替弾力性を考慮した効用

関数をもとにオイラ一方程式(以下， 2財モデルとする)を導出し，アメリカのデータを

用いて，そのパラメータ(異時点間・同時点聞の消費の代替弾力性)の推定を行なってい

る.その結果， 1ESをおよそ0.4と推定した.なおOgakiand Reinhart(1998b)は，アメ

リカの長期年次データ(戦間期をはさむデータ)による分析である.またOkubo(2002)

は，同様のモデルを用いて日本について分析しており，その結果1ESを0.7から1.0で

あると推定した.また，これら 3つの研究では過剰識別条件が成立しており 1財モ

デルと比べ，当てはまりが良く符号条件も満たすとしている5

消費のオイラ一方程式を推定し，その消費行動を示すパラメータの変化について検証

5この他に耐久消費財支出を考慮した分析を行なっている研究として Mankiw(1985)，Gali(1993)な
どがある.
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した先行研究としては， Hamori(1992b)，中川(1998)がある.Hamori(1992b)は日本の

データにを用いて， predictive testによる安定性の検定を行なっている.Hamori(1992b) 

では 1財モデルを用いて，金融自由化の進展が見られたとされるとされる 1977年か

ら1985年の期間を対象としたパラメータの安定性の検定を行なっている.そしてその

結果，パラメータ(主観的割引率・相対的危険回避度)は安定的であることを示してい

る.しかし Hamori(1992b)では， 90年代の消費の低迷を念頭においた分析は行ってい

ない.また中川 (1998)は，本稿と同様の問題意識で， 4つにサンフ。ルを分割(バブル

期前・パプル期・バブル期後・ 93年以後の回復局面)し 1財モデルで、の相対的危険

回避度の比較を行っている.しかし中川 (1998)では，消費財支出として非耐久消費財

支出のみを考慮しているため，推定値にバイアスが存在する可能性がある.さらにこ

の実証結果では，相対的危険回避度の低下(異時点聞の代替弾力性の上昇)が示されて

おり，これは金利に対してより消費支出が反応していることになる.このことは，冒

頭で述べた消費支出およびコールレートの動きと，整合的でないように思われる.ま

た， Ogaki and Reinhart(1998a，b)， Okubo(2002)ともに 2財モデ、ルによる構造変化

の検証は行っていない.

そこで本稿では， Ogaki and Reinhart(1998a，b)，Okubo(2002)と同様の，よりパフ

ォーマンスがよいと思われる 2財モデルに従い，耐久消費財支出を考慮したモデ、ルの

推定を行い，さらに 1990年代における消費行動の変化，すなわち IESのシフトの有無

とその方向について，改めて検証する.なお，構造変化の検証については，統計的に

より厳密なsup-predictivetestによる構造変化の検定を行なう.これは， Ghysels and 

Hall(1990a，b)のpredictivetestをもとにGhyselset al.(1997)が示した，未知の構造

変化点を調べる方法である6

以上で述べた実証分析の結果，本稿では， 1997年第l四半期にIESが下方シフトし

た，とする結果を得た.このことは， 1997年の金融危機以後に相対的危険回避度がよ

り高まり，それを反映してIESは低下し，日本における消費支出行動が金利(実質の

翌日物コールレート)に対してより非弾力的になったと考えられる.これは，金融政

策の消費支出に与える影響が減衰したことを示唆するものであり，このことが、 1990

年代の長期低迷のー要因になったものと考えられる.

6GMMで推定されたパラメータに関する安定性の検定には.predictive testの他に，克度比タイプ
の検定などがある.
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本章の構成は次の通りである.第2節では，先行研究の紹介， Ogaki and Rein-

hart(1998a)の2財モデルの紹介を行ない，さらに分析のステップを示す.第3節では，

オイラ一方程式(2財モデ、ルおよびl財モデル)の推定，およびIESのシフトについて

のsup-predictivetestを行なう.第4節では，実証結果についての検証を行う.第5

節は結論である.

3.2 モデルおよび実証分析の方法

この節では，本章で推定式として用いる.Ogaki and Reinhart(1998a)の2財モデ

ルのオイラ一方程式の導出と，その推定のステップについて解説する.

3.2.1 モデルの導出

まず 2財モデルの導出を示す.ここで，消費財を耐久消費財と非耐久消費財に分

ける.非耐久消費財を Ct • t期に保有する耐久消費財を Stとする.また，非耐久消費

財の価格をニュメレールとして，耐久消費財の価格を P とする.耐久消費財は減耗す

ると考え.t期に購入した耐久消費財を Dtとすると，

品=2ンiDt_i 0く6く 1 (3.1) 
i=O 

であると考えられる7 その上で効用関数を，
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同 =[αcJ-i+SJ-ilTfZα>0，E>。
である.また予算制約式は

(3.3) 

qtQt+1 + Ct + Dt = (qt + dt)Qt + Yt 

7耐久消費財の購入を一種の投資と考えたものである.なお本稿では， Okubo(2002)に従い， o = 0.94 
としている.なお本稿の実証分析では， 20期前までの耐久消費財支出の値をとっている.
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ただし qは資産価格， Qは資産購入量，yは所得，

非耐久消費財支出についての l階の条件を求めると，

実質収益率)， 

である. そしてこれらの式から

オイラ一方程式は (R:資産の

PRt+lμt+ 
Et[ μlfl't+

1
] = 1 (3.4) 

ただし

μt=CJi[αCt
1→+sJ寸前 (3.5) 

となる.

3.2.2 実証分析のステップ

次に，実証分析のための式変形について述べる.本稿では1ststepとして共和分分

析による Eの推定を，2ndstepでGMMによる σの推定を行なう 2段階の推定方法

を取る.

まず耐久消費財支出に関して，使用者費用COを考える.

β九社内+COt = Pt-dEtf μt1] 

COt は

である8 また，耐久消費財・非耐久消費財の限界代替率(以後MRS)より，

P+ = 
aUjaDt 
= 
Ed2:~二。 βTðTμ2t+T]一-b 

θUjθQμt  

ただし

_1 1_1 1_1σ-， 
μ2t = 8t 

， [αCt~ ε+8;ε1 0"('可

(耐久消費財支出に関する 1階の条件)であることより，

COt = 出 =α一喰]-~
μVt  

(3.6) 

(3.7) 

(3.8) 

(3.9) 

8これは，調整費用のない新古典派投資理論の，最適耐久消費財支出が満たす関係式(資本ストックの
限界利潤=使用者費用)から考えられた関係式である.
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そして[釦-fにRを乗じ， (3.η(3.8)を代入し，以下のように変形する.

Ct，_l E，'t[2:~工。 βTÓTμ2t+TJrCt
Iミ[τl一一 一 [τl一ε
.vt μ .vt 

よミ 8t-Jー 1. Ct . 1.Uuー= Et[) 、 ßTÓTドエ工J-~[ームt~戸TTJJ
26Dt  Ct判的

そしてこの両辺の対数を取り，定数項θを追加して，

ln121=0+叫+et 

(3.10) 

(3.11) 

とする.右辺は，定常であれば，左辺で共和分関係が成り立っていることになり，共

和分ベクトル(1，-E)を求めることができる.そして Eは，同時点間代替の弾力性であ

る.以上が1ststepである.

また (3.4)(3.6)式から，COtは以下のように近似できるので，

OEtlPt+1J _-lr8， 
COt=九一一一一一 =α [一J-~

Et[Rt+1J - LCt 

が成立する.これを変形し，

ln(CtfSt) 
α=exp[一一τ一一ln{Pt-óEt (守土~)}J

nt+1 

となり，この平均値をaとする.

(3.12) 

(3.13) 

そして 2ndstepとして，推定されたaおよびeを(3.4)(3.5)に代入し， σをGMM
で推定する.

3.3 実証分析

3.3.1 データについて

まず，使用するデータについて述べる.耐久・非耐久消費支出及びその物価水準は，

国民経済計算付表の家計の形態別消費支出とそのデフレータ (93SNA・四半期データ)

を用いている.ただしこれらのデータは季節調整がされていないので， X11法による

季節調整を行なっている.Rt(資産収益率)としては，有担保翌日物コールレート(期

中3ヶ月の平均値)およびTIBOR3ヶ月物を用いた.これらは，国民経済計算から
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取った最終消費財支出デフレータインフレ率に，消費税調整を施したもので実質化し

た.本稿で用いた消費税調整は，翁・白塚(2002)で用いられた方法である.ただしこ

れはCPIインフレ率の調整のために用いられているものであるが，便宜的に最終消費

財支出デフレータインフレ率に用いた.なお，各消費財支出のプロットは図3ー3，実

質資産収益率(有担保翌日物コールレート・ TIBOR3か月)の変数のプロットは図

3-4，相対的消費財支出(ln(Ct!Dt))および相対的消費財物価のプロット (lnPt)は

図3ー5，で示されている.耐久消費財支出のサービスフローStは， (3.1)式に従い，

p = 20 (5年前まで合計)， d = 0.94 (Okubo 2002に依拠)， として算出している.

サンプル期間は1985年第1四半期から2002年第4四半期までである9 なお，本章の

使用データの取得の際には，神戸大学経済経営研究所データベースを利用した.

3.3.2 単位根検定

ここでは，相対的消費財支出(ln(CtfDt))および相対的消費財物価(lη九)について，

単位根検定を行う.これは， (3.10)式によって同時点聞の代替弾力性を共和分検定の

フレームワークで推定する際の予備検定であり， KPSSテスト (Kwiaatkowski et al. 

1992)によって行う.この検定は，いわゆるADF検定 (Dickeyand Fuller 1979)とは

異なり，帰無仮説を「単位根なし」とするものである.本章の分析では，相対的消費

支出と相対物価は単位根を持つ必要があるが， ADF検定ではその検出力の問題から，

過度に単位根を持っとする結果を示すことが知られている.その問題を回避するため，

本章では帰無仮説を「単位根なし」とする KPSS検定を用いることとする.

検定の結果，相対的消費財支出 (ln(Ct! Dt))および相対的消費財物価(lnPt)はそれ

ぞれ1(1)変数であることが示された.レベルでの検定統計量は、それぞれ0.300，0.229 

であり，有意水準1%で「単位根がない」とする帰無仮説を棄却している.また l階

階差での検定統計量は、それぞれ0.102，0.084であり r単位根がない」とする帰無仮

説を採択している(以上の結果は表3-1参照).なおラグ次数は， SBIC基準により

決定している.

993SNAによる家計消費支出のデータは， 1980年第l四半期から利用可能である.しかし，耐久消費
財支出のサービスフロー Stの計算のために，本章では過去5年 (20四半期)のデータが必要となるた
め，サンプル期間を 1985年第1四半期からとしている.
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3.3.3 共和分検定

単位根検定の結果を受けて，次に (3.10)式の Eを共和分分析によって推定する.推

定方法は， Engle and Granger(1987)による ADFタイプの検定を行う.ADFタイプ

の検定では，検定統計量はー2.255，であり，共和分関係がないとする帰無仮説は採択

される.しかしこの検定では，共和分ベクトルが安定的であることを前提にしている.

しかしながら，定数項などのシフトは十分に考えられることであり，本章でもその点

を考慮した検定を行う必要がある.そこで，共和分ベクトルにおける未知の構造変化

を許容したGregoryand Hansen(1996)による共和分検定を行なった.分析の結果，定

数項の構造変化を考慮、した共和分検定の結果， 1988年第3四半期における構造変化を

含む共和分関係が寄在することが示された.なお検定統計量は -4.341であり，有意水

準10%で「共和分関係がない」とする帰無仮説を棄却しでいる.これらの検定におけ

るラグ次数は， SBIC基準により決定している(表3-乙 I参照).

これらの共和分検定の結果，共和分関係が存在することが示された.続いて，共和

分ベクトルを構成する εの推定を行う.この推定は，本章における 2段階推定の第 I

段階である.

しかしながら，この Eを推定する際には， (3.10)式をそのまま推定することはできな

い.誤差項にと説明変数との聞に相関があるとき，推定された共和分ベクトルには，何

らかのゆがみが存在することが知られており，これを除去する必要があるからである.

そこで， Stock and Watson(1993)による DynamicOLS(以下DOLS)による， (3.10) 

式の推定を行う.

推定式は，以下の通りになる.

円 P

叫まJ=8+ε同+玄ム同-i+ et 
l=-P 

(3.14) 

追加された説明変数の階差のリード・ラグ項は，誤差項との相関がある部分をあら

わしており， 1(0)変数であるため，共和分ベクトルの推定には影響を及ぼさない.推定

の結果 fは0.849と推定された.なお，リード・ラグ項は，次数を4としている(表

3-2-2参照).

この他の共和分検定としては， Shin(1994)による KPSSタイプの検定がある.これ

は，残差にKPSSタイプの検定を行うことにより，共和分関係の有無を検証するもの
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である.このとき，帰無仮説は「共和分関係あり」となる.そのため，帰無仮説が正

しいという仮定のもとでの残差は.(3.11)式から導出されたものとなる.KPSSタイ

プの検定では，検定統計量は0.278であり，共和分関係があるとする帰無仮説は採択

されている(表ふ2-1参照).また，このときの Eの推定値は.1.308である(表3-

2-2参照).

以後.Gregory and Hansen(1996)の方法より算出されたεをEGH. Shin(1994)の方

法より算出されたものを EShinとする.

3.3.4 オイラ一方程式の推定

ここでは，推定された Eを用いて 2財モデ、ルのオイラ一方程式を用いて， σを推

定する.ウェイト行列は.Newey and West(1987)による代替的なウェイト行列を用

い，自己相関のラグ次数は4とした10操作変数は，定数項.Ctおよびct!Dtの成長
率・資産収益率の4期ラグであり，その数は4.過剰識別条件の成立の有無を調べる

Hansen(1982)のJ統計量の自由度は3である.そして，主観的割引率βについては，

あらかじめ固定したケース (s= 0.999とする)で推定した11

なお本章では 2種類の金利と同時点間代替弾力性 (E)を用いている.そのため，

以下のように4つのケースに分け，分析を進める.

ケース 1 EShin. コールレート

ケース 2 EGH. コールレート

ケース 3:εShin. TIBOR 

ケース4: EGH. TIBOR 

σの推定値は，ケース Iでは0，285.ケース2では0.279.ケース3では0.254.ケー

ス4では0.249である.これらはすべて，標準誤差から有意であると判断される.J 

10ラグ次数はサンプル数Tのおよそ』乗とした.
110gaki and Reinhart(1998a，b)， Okubo(2002)では， βを固定した上で推定を行っている.この理
由としては，符号条件が満たされず， βが1を上回る結果が得られる可能性があること， σの標準誤差
が大きくなり，正確な推定値が得られないことなどがある.
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統計量はケース Iでは 7.232，ケース 2では8.730，ケース 3では7.162，ケース4で

は6.811である.よって，いずれの場合でも符合条件(σ>0)は満たされ，有意水準5

%で，過剰識別条件は成立していると判断された aは，それぞれ4.631(ケース1)，

2.893 (ケース 2)，4.521 (ケース 3)，2.813 (ケース 4)である.

ここで比較のために 1財モデル(非耐久消費財のみ考慮)についての推定結果も

あわせて示す.これは 2財モデルにおいてσ=Eとしたケースである.操作変数は，

定数項，Ctの成長率・資産収益率の4期ラグであり，その数は3，過剰識別条件の成立

の有無を調べる Hansen(1982)のJ統計量の自由度は2である. 2財モデルと同様，主

観的割引因子はs= 0.999としている.推定の結果， σの推定値は0.116(コールレー

ト)および0.117(TIBOR)であり，標準誤差から有意であると判断される.J統計

量は5.719(コールレート)および5.695(TIBOR)であり，有意水準5%で，過剰識

別条件は成立していると判断される.

これらの結果から 2財モデルにおいて過剰識別条件は成立し， IESの推定値は有

意であることが示された.その一方で l財モデルにおいて過剰識別条件は成立するも

のの， IESの推定値は 2財モデルにおけるそれよりも小さいことも示された. 2財モ

デルにおけるIESが大きいということは， Ogaki and Reinhart(1998a)， Okubo(2002) 

の結果と整合的である.耐久消費財は一般に非耐久消費財よりも異時点間代替弾力性

が高いことが知られており，この推定結果は，これを反映したものと考えられる.ま

た， Ogaki and reinhart(1998a)で述べられた r同時点間の代替を考慮しない場合に，

異時点間代替弾力性は小さく推定される」とする見解を指示するものであるとも考え

られる(これらの推定結果については表3-3参照). 

3.3.5 構造変化の検証

次に 2財モデルに基づき，消費の異時点間代替弾力性 (IES・σ)の構造変化につ

いて， Ghysels and Hall(1990a，b)のpredictivetestをもとにした， sup-predictive 

test(Ghysels et al.(1997))により検定する (predictivetestの詳細ついては補論 l参

照).Ghysels and Hall(1990a，b)の提案したpredictivetestは，サンプル分割期をあ

らかじめ定めた上で，そのパラメータの安定性を検証するものである.しかし Ghysels

et al.(1997)は， predictive testのサンプル分割期(構造変化時期)を未知としたときの，
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検定統計量の漸近分布を計算した.この漸近分布による臨界値表に従って行なう未知

の構造変化点に関する検定が， sup-predictive testである.このときの検定統計量は，

サンプル分割期の候補のうちで，最も大きい値を取ったものである12

本稿では，サンフ。ル分割の時期は，サンプル初期及び末期の 20%を除いたものと

する.またs= 0.999とする.フルサンフ。ルの期間は，これまでと同様， 1985年第

l四半期から 2002年第4四半期までである.sup-predictive testの結果，全てのケー

ス(ケース lから4)で1997年第 l四半期をサンプル分割点としたときに最も大きい

検定統計量が得られている.その値はそれぞれ27.804(ケース 1)， 32.877 (ケース

2)， 28.216 (ケース 3)，34.243 (ケース4)である.Ghysels et al.(1997)による分

布(table4参照)に従うと，全てのケースでIESが安定的であるという帰無仮説は棄

却され，その構造変化点は1997年第I四半期であることが示された(表3-4参照J.

なお，このケースでの臨界値は，有意水準5%で17.10，1 %で21.91である(操作変

数の数が4，パラメータの数が1のケース).

次に， 1997年第I四半期を構造変化点としたときのIESのシフトの方向を推定する

ため，この期でサンプルを分割し，前半 (1985:Q1-1996:Q4)でのIES推定値の比較

を行う (s= 0.999とする).その結果，前半の推定値はそれぞれ， 0.358 (ケース 1) ， 

0.324 (ケース 2)，0.311 (ケース 3)， 0.255 (ケース4)であり，フルサンプルの

ケースと比較して，おおむね大きい値を取っていることが示されている.なお，後半

のサンプルでの推定値は，有意ではない.さらに，前半のサンプルでのσ推定値は安

定的である.このことから，消費の金利弾力性に対応すると考えられる IESが減少す

る方向にあることが示唆される(表3-5参照).

これは， 1990年代に危険回避度の低下した(消費の反応度が上昇した)とする，中

川(1998)で得られた実証結果と異なり，コールレートに対して消費の反応度が低下し

た，ということになる.この違いは， 90年代に伸びが鈍化した耐久消費財支出を中川

(1998)では考慮しなかったことから，生じたものと考えられる(耐久消費財支出のプ

ロットは図3-1参照). 

12サンプル分割期の候補は，サンプル初期及び末期の 15%を除いたもの，またはおよび20%を除い
たものか望ましいとされている.なおGhyselset al.(1997)のtable3， table 4では，それぞれのケース
について，臨界値表を示している.
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3.4 実証結果の検証

これまでの節では，日本における消費のIES(σ)について， 1997年第1四半期に構造

変化が発生し，その値が減少したことが示された.そして，前半のサンフ。ル (1985:Q1-

1996:Q4)での σ推定値は安定的であることもあわせて示された.多くの先行研究で

も言及されているように，選好をあらわす基礎的パラメータが安定的でなければ，そ

のモデルは正確ではない，と考えられる (Lucas1976 :いわゆるルーカスの批判).こ

のことから， 1997年より以前には，日本における消費のIESは安定的な基礎的パラ

メータであり，この推定式となった2財モデルは成立すると考えられるが，その後は

2財モデルが成立していない，と解釈できる.そしてIESが低下したことを考慮すれ

ば， 1997年以降に，日本の消費行動は，より IESが低い，他のレジームに入ったと考

えられる.それでは， このようなレジームシフトが起こった経済学的な背景には，ど

のようなことが考えられるのであろうか.

基本的なオイラ一方程式の考えに従えば， (現在の)消費支出と金利水準は，対応し

て動くものと考えられる.一般には，低金利政策の下では，現在の消費支出は上昇す

る.しかしながら 1997年は， 1990年代にほぼ一貫して続けられた低金利政策が行わ

れていた時期であるにもかかわらず，特に耐久消費財支出は低迷していた.このこと

は，図3-1で示されている.

この理由の lつとして考えられるものは，消費税率の上昇である.1997年4月より

消費税率は5%に上げられたが，これが負の需要ショックとなった可能性がある.そし

て，この他の大きな理由となり得る要素としては，金融危機のショックと相対的危険

回避度の上方シフトがあげられる.日本では 1997年に深刻な金融危機が発生したが，

この影響は金融機関の破綻のみにとどまらず，人々の将来に対する見通しにも及んだ

ものと思われる.本章の分析で用いたモデルは， CRRA (相対的危険回避度一定)型

の要素を含む効用関数から導出されており，相対的危険回避度の逆数はIESであると

みなすことができる.このことから，この金融危機に直面し，需要面でのショックを

認識した結果，先行き不安が生じたことによる相対的危険回避度の上昇と，それに伴

うIESの低下が発生した別のレジームに移行したものと推測される.そして，金融政

策の消費支出の効果が低下し，低金利下でも消費支出が伸び、ない状況に陥ったものと

解釈される.
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3.5 結論および今後の課題

本稿では，実質コールレートを資産収益率として用いた上で，耐久消費財支出と非

耐久消費財支出の区別を考慮した消費のオイラー方程式について，実証分析を行なっ

た.主要な結果およびその解釈は以下の2点である.

(1) sup-predictive testによる，オイラ一方程式(2財モデル)の構造変化の検

定の結果， 1997年第l四半期において異時点聞の代替弾力性はシフトして

いることが示された.

(2)またその異時点間の代替弾力性は， 1997年を境に，減少する傾向にあるこ

とが示された..

これは，金融政策の手段であるコールレートに対しての消費の反応度が低下した，と

いうことになる.消費の反応度が低下した要因としては， 1997年の金融危機の影響に

よる，消費者の将来への不安があげられる.つまり，消費者は将来に対する不安から相

対的危険回避度を上昇させたものと考えられる.そして，本章ではCRRA型効用関数

の要素を含む消費のオイラ一方程式で推定していることから これはIESが低下した

別のレジームに移行する， という形であらわれたのではないかと思われる.このこと

から，消費の金利弾力性が低下した日本経済は低金利下における需要不足に陥り，こ

れが1990年代に続いた日本経済の長期低迷の原因の Iつとなったものι推測される.
しかし，本稿の分析で取り上げなかったこととして，推定式の特定化の問題があると

考えられる.本稿では， Ogaki and Reinhart(1998a，b)で用いられた2財モデルをその

まま用いたが，これはKrepsand Porteus型選好を考慮した， Epstein and Zin(1989， 

1991)が提案したモデル (Non-expectedUtility Model)と異なり，危険回避度と異時

点、聞の代替弾力性の区別はなされていない13 また， Abel(1990)などによって提案さ

れたモデルのように，習慣形成も考慮されていない14 さらに，先行き不安や流動性

制約などの，消費行動に大きく影響を与える要素も考慮されていない.これらのモデ

13Hall(1988)の線形モデルでは，危険回避度と異時点聞の代替弾力性は異なるものとしている.
14尾崎 (2002)は， Abel(1990)の提案した習慣形成モデルが最も当てはまりの良いことを示している.
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ルを耐久消費財および非耐久消費財の同時点間代替弾力性を考慮したモデルに拡張す

ることにより，本稿の結果の頑健性を確認する必要がある.

今後はこれらの点を課題として，研究を進めていく方針である.
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(表 3・1)単位根検定 (KPSS test， with const. and trend) 
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(表 8・2・1)共和分検定
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Shin's testの臨界値 (withconstant) 0.029(有意水準5%).

Engle-Granger test (with constant)の臨界値は -3.28(10%) and -3.67(5 %) 

(Engle and Yoo 1987より)

(表 3・2・2)Dynamic OLS¥lによる推定結果

εGH (standard error) εShin Cstandard error) 

0.849(0.079) 

注:リード・ラグ次数は4.・

1.308(0.093) 



(表 3・3)オイラ一方程式の GMM推定 (s= 0.999) 

(two'good model) 

σ(standard error) 
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(表3・4)sup.predictive test 

test statistics structural break point 
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Case 3 28.216* ** 

注: 串本*:有意水準1%で棄却.

臨界値:5 %( 17.10)， 1 %( 21.91).(Guysels et al.1997 Table 4) 



(表 3-5)サプ・サンプルでの推定(1985:Ql・96:Q4)

σ(standard error) 

Predictive test statistics 

Breakpoint 

σ(standard error) 

Predictive test statistics 

Breakpoint 

/ 
/ノ

Case1 

0.358(0.064) 

10.265 

94:Q2 

Case3 

0.311(0.051) 

13.725 

94:Q2 

Case2 

0.324(0.048) 

11.550 

94:Q2 

Case4 

0.255ω.035) 

13.284 

94:Q4 
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図3-4 実質利子率
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第4章 日本における投資行動と調整費用・

構造変化と非対称性

4.1 はじめに

本章では，財務省作成の「法人企業統計」および内閣府作成の「国民経済計算」の四

半期データを用い， 1980年代から 90年代における日本の投資行動について分析を行う.

具体的には，最適化問題から導出された投資のオイラ一方程式を GMM(Generalized 

Method of Moments)で推定し，マクロの調整費用関数に関する検証を展開する.また，

その中に含まれる調整費用関数のパラメータに関して， sup-predictive test (Ghysels 

et al. 1997)による安定性の検定を行う.さらにこれらの設備投資の低迷や構造変化

の背景として考えられる，調整費用関数の非対称性についても検証を行う.

1990年代の日本では，設備投資は低迷していたといわれている.90年代の設備投資

の動向について検証を行っている日本銀行調査統計局 (1997)の研究では， 80年代後

半に過剰な設備投資が行われ，その結果として90年代前半に大幅な調整を余儀なくさ

れ，それがこの時期の長期低迷の大きな要因になったとしている.また，資本ストック

の過剰な積み上がりに加えて，バランスシート調整の影響， 90年代の円高による産業

構造調整の影響， といった複合的な要因を挙げている.バランスシート調整とは， 80 

年代後半に企業が積極的な借り入れによって資産と借り入れを増加させ， 90年代の資

産価格の急落によって，バランスシートの調整を余儀なくされたことを指す.産業構

造調整については，国際的分業化が進む中で，海外，特にアジア諸国における生産の

拡大により，圏内での設備投資が減少した，とするものである1

それでは， 80年代から 90年代にかけてのデータプロットから，実際の設備投資のど

のような変化が観測されるのであろうか.本文の別図は，法人企業統計・全製造業の

設備投資額の推移を示したグラフである.このグラフより， 90年代以降，設備投資額

1小JI卜北坂 (1998)では， トーピンの Q(平均および限界の Q)による検証を行っている.その中で，
担保としての土地資産の下落が，設備投資の低迷を招いたとしている.

64 



は減少傾向にあることが示されている.さらに資本ストックの純増(または純減)を

示す，純投資(有形固定資産の当期末値と前期末値の差)を見ると， 93年以降では，

多くの時期で負の値をとることがわかる.これは，この時期に資本ストックの廃棄を

含めた調整が行われたことを示唆するものである.

一般には，設備投資を分析する際には 2次の調整費用関数の存在を考える.そし

て， 1990年代前半の日本でも見られるような設備の破棄がある場合，その負の限界費

用はより高いものであるとしている.このとき，負の投資の領域で，調整費用関数の

傾きがより大きくなる，非対称な2次関数としてあらわされる.そして，この非対称

性により，負の投資はより費用がかかるとする，投資の不可逆性は説明される.

ここで，資本ストックの調整が示されたデータを用い，調整費用関数が非対称性の

有無，すなわち投資の不可逆性の有無を確認することは，この時期の設備投資行動を

解釈する上で，重要な意味を持つ.なぜなら， Caballero(1991)やDixitand Pyndyck 

(1994)などの理論研究では，投資の不可逆性が存在するときの不確実性と設備投資抑

制の関係が示されており，また，これらの理論的な合意から，後述するような様々な

実証分析が展開されているからである.そのため，改めて調整費用関数の非対称性を

明示的にあらわすことは，重要な貢献であると考えられる.そこで本章では，調整費

用関数の非対称性の存在について，最適化問題から導出された投資のオイラ一方程式

検証に従い，分析を進めることとする.

これまでの研究では，日本の設備投資の低迷の要因として，不確実性の影響が検証

されている.不確実性の要因には，上記のような資本ストックの破棄の可能性や為替

レートの変動(特に自国通貨高)，流動性制約による生産縮小の懸念が考えられてい

る.さらにいくつかの先行研究では，投資の不可逆性との関連についても言及し，検

証がなされている.これらの関係について，日本のデータを用いて検証した先行研究

として，松林(1995)，Ogawa and Suzuki (2001)，鈴木 (2001)，粕谷 (2003)，竹

田・矢嶋 (2005)，西岡・池田 (2006)，堀・薄藤・安藤 (2006)などがある.松林

(1995)は，日本のマクロデータを用いた分析を展開している.ここでは投資のQで

測った不確実性が，設備投資を抑制するという結果を得ている.Ogawa and Suzuki 

(2001)では線形の，鈴木 (2001)では非線形の設備投資関数を適用し，製造業(機械

系産業および素材系産業)のパネルデータを用いて，不確実性の投資に与える影響を

分析している.これらは， Caballero(1991)の理論的合意を背景に分析を展開したもの
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である.Ogawa and Suzuki (2001)では，不確実性の尺度として，実質売上高成長率

に関連する 3種類の値 (ARCHモデル，自己回帰方程式の標準誤差，標本標準偏差)

を用い，投資の不可逆性が大きい産業で，不確実性による設備投資の抑制が見られる

ことを明らかにしている.鈴木 (2001)では，この傾向が大規模素材系メーカーとやや

中位規模の先端技術系メーカーで見られることを示している.粕谷 (2003)では，マ

ルコフスイッチングモデ、ルを用い，為替レートや企業倒産に関する不確実性が設備投

資を抑制するという結果を得ている.竹田・矢嶋 (2005)は，市場独占度の高い企業

で，供給面の不確実性が設備投資に負の影響を与えることを示している.西岡・池田

(2006)では，日本の製造業を対象として，リアルオプション理論を用いたDixitand 

Pyndyck (1994)などの理論的インプリケーションの実証分析を展開している.Dixit 

and Pyndyck (1994)によれば，投資の不可逆性が存在するときに，投資のQがある

値を下回っている限りは新規投資が実行されず，不確実性が寄在するときには，その

Qの関値が上昇する.そこで西岡・池田 (2006)では，政策投資銀行による製造業の

パネルデータを適用したプロピットおよびトーピットモデルでの推定の結果，不確実

性の存在がQの関値を上昇させ，企業の設備投資を抑制することを示している.堀・

費藤・安藤 (2006)では， 90年代の設備投資停滞の要因として，設備投資のキャッシュ

フローに対する感応度に着目した研究を行っている.日本開発銀行(現日本政策投資

銀行)のパネルデータを用いた推定の結果，キャッシュフロー感応度は決して強い要

因でなく，むしろ TobinのQの変動が大きく影響していることを示している.また，

90年代後半については，保有流動性資産が流動性ショックに対するバッファーとなっ

ていることも併せて示している.

これらの研究は，技術的な問題もあるため，設備投資行動に対して不確実性や流動

性制約が与える影響を，誘導型モデルあるいはある種の仮定を追加した構造型モデル

に基づいて分析したものである. しかし，本章で主な分析対象となる調整費用関数の

非対称性の存在については，厳密な構造型モデ、ルに基づいて検証可能でhある.このモ

デル，すなわち投資のオイラ一方程式は，企業の利潤最大化問題より導出される.こ

のモデ、ルを使うことのメリットとしては， ミクロ経済学的基礎に基づいたマクロモデ

ルであることの他に， TobinのQが明示されていないため，この推計方法の選択によ

る問題を回避できることがあげられる.そこで本章では，構造型のモデルにより，マ

クロの設備投資行動を分析する.
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続いて，本章で推定式として用いる，設備投資行動の構造型モデルに関する先行研

究を紹介する.Cochrane(1991)などによって示された投資行動の構造型モデルである

オイラ一方程式，あるいはこのモデルから導出される，投資に基づく資本資産価格決定

モデル (P-CAPM)についても，いくつかの先行研究が存在する.マクロ経済データ

を用いて推定した先行研究としては， Oliner et al. (1995， 1996)， Hori (1997)， Kasa 

(1997)，などがある.Oliner et al. (1995， 1996)では，アメリカのデータを用いた分

析を行っている.Oliner et al. (1995)では， Qモデル，加速度モデルなどの投資モ

デルと r構造的な」モデルで、ある投資のオイラ一方程式とのパフォーマンスの比較を

行っている.しかし，これらのモデルの予測パフォーマンスは，あまり強くないとし

ている.また， Oliner et al. (1996)では，労働を考慮した投資のオイラー方程式を推

定し，さらにそのパラメータの安定性を， predictive testにより検定している.一方，

Hori (1997)， Kasa (1997)， Baba (2000)では，日本のデータを用いた分析を展開し

ている.Hori (1997)では，日本のデータを用い， P-CAPMの推定を行っている.そ

の結果，ほとんどの産業について，モデ、ルは成立しないという結論を得ている.Kasa 

(1997)では，日本を含む先進5ヶ国のデータを用いてP-CAPMの推定を行った結果，

C-CAPMよりパフォーマンスが良いことを示した.Baba (2000)では，産業別データ

を用い，それぞれの産業の株式収益率が産出・投資・資本ストックと整合的であるか

どうかを検証している.その結果， Hori (1997)のケースと異なり， P心APMの当て

はまりは良好である， としている.

しかしながら，これらの研究は，用いるモデルはおおむね本章のものと同様である

が，マクロ経済の構造モデルの当てはまりや予測の精度，あるいは資産価格決定モデ

ルとしてのパフォーマンスの検証を目的としている.よって， 90年代における設備投

資行動の変化を検証を行うという，本章の目的意識とは異なるものである.本章では，

構造型モデルによりマクロの設備投資行動を分析する， という目的意識に従い，資産

収益率に相当する金利を無担保コールレート翌日物のみとし，投資のオイラ一方程式

によるパラメータの推定，特に調整費用関数のパラメータの推定とそれによる設備投

資行動の検証を行う 2

本章では，まず第2節で，推定するモデ、ルの導出を展開する.第3節では，投資の

2コールレートを用いる理由は，この金利が金融政策の指標金利であることによる.ただし，長期金

利を用いた検証も，今後行う必要があるだろう.
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オイラー方程式，特におよび、調整費用関数のパラメータの推定を展開する.しかしこ

のモデルはスタンダードな投資のオイラ一方程式であるため，捨象された事象が多く

存在する.そのため，そのような要因の影響で，推定されたモデルはのパラメータは

固定された基礎的パラメータではない可能性がある.そこで第3章では，さらに安定

性の検定を行う.第4節では，第3節の結果を受けて，非対称な調整費用関数の存在

について検証を行う.本章のサンフ。ル期間に含まれる 90年代には，前述のように，資

本ストックの調整などが観察されている.この特定化ではその影響を考え，純投資の

データと負の投資ダミーを用いた再推定を行う.純投資は資本ストックの純増(また

は純減)分として計算している.第5節は結論である.

4.2 モデルの展開

4.2.1 生産関数と調整費用関数

ここでは，一般的な投資のオイラ一方程式の導出を紹介する.ここで展開するモデ

ルをファクターモデルで表現したものが， Hori (1997)， Baba (2000)等で展開された

標準的なP-CAPMである.

ここで，企業の生産関数を，

日=F(Kt-l' Lt) = AKι1Lj-o (4.1) 

とする3 ただし 0<0<1である.Ytは実質の産出量，Ltは労働投入，Ktは資本

ストックである.そして労働と資本ストックは 2次形式の調整費用がかかるものと

仮定する.Itを投資としたとき，調整費用関数は

Tt，，__ Ct"I+ 
C(It， Kt-l) =αo(-iー)lkt-l+」(一ι)2JKt_lKt_l lJ--"-~' 2' Kt-l 

とする.Itに関する 2階の条件は正，すなわち α1は正であるとする.

(4.2) 

また，ここでは完全競争を仮定し，また賃金(ωt)は外生的に決まるものとする.企

業の利潤関数Rtは，

Rs = F(Ks-l' Ls) -C(Is， Ks-1) -wsLs -p{Is (4.3) 

3日本の資本ストックに関する四半期データは，その期の期末における資本ストックが掲載されてい

る.そのため，前期末=今期首の資本ストックによって，今期の生産は行われているものと考える.
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ここでp{は，投資財の相対価格(対消費財)である.そして以下の価値関数を最大

化するものと仮定する.

巧=Et[L:st，sRt] (4.4) 
s=t 

ただしst，s= IIJ=t+1 (1 + rj)-l(rは利子率)である.
さらに制約式として，資本の蓄積方程式

Kt = (1 -8)Kt-1 + It (4.5) 

を考える.ただし， 8は減耗率である.

4.2.2 推定式の導出

以上の設定より，ラグランジュアンJを以下のように設定する.

Jt = Et[乞st，s[Rsーん{Ks一(ト8)Ks-1-Is}]] (4.6) 
s=t 

It. Ktに関する 1階の条件は，

pi+CIt=入t (4.7) 

Etst，t+1(FKt -CKt)ニ入t一(1-8)Etst，t+1入t+1 (4.8) 

さらに，んとん+1を除いて.(4.7)(4.8)式をあわせると，

Etst，t仲t件削+1[FKιt一CKι刈t]一p{ 一CIんt+Etsυ 

(μ4.1り)であらわされる生産関数では，FKt = 8Yud Ktであることから.(4.9)式を書
き換え，期待値オペレータを外すと，

[s仙 1(1-8)P{+1 -p{] 

+α1 [st ，t+ 1 (1 -8)(主主)一(-i)+αo[st，t+1(ト8)ー 1]
Kt I 'Kt-1 

1 九円。"'ペパ
+ßり+1一(二工土y~]+0伊り+1こと]=ニ Et+12' Kt I J ' -LI-" ，"T~ Kt 
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となる.Et+1は誤差である.そして推定の際には，定数項を追加し，

Const. + [s附 1(1 -d)p{+l -p{] 

+α1伊り+1(1-15)(主;-1)一(JL)+αo[st，t+l (1 -15)ー1]
Kt I 'Kt-1 

1 Jf.J唱 y....l唱
+st，t+1 ~(ニと):l]+ O[st，t+1手土]= Et+1 2' Kt I J ' -lI....，.'.L K 

とする.

4.3 実証分析

(4.11) 

ここでは，前節で導出したモデ、ルに基づき，各パラメータの推定およびその安定性

の検証を行なう.

4.3.1 データについて

本章では，財務省が作成した「法人企業統計」の製造業全業種，および内閣府が作

成した「国民経済計算 (93SNAベース)J全産業の四半期データを用いる4 減価償却

系設備投資額(粗投資)，資本ストックの系列(全固定資産)，減価償却費計，付加

価値額 (GDP:営業利益+減価償却費計+人件費+租税公課+動産・不動産賃借料)

の系列は r法人企業統計」から取った5 また， 93SNAからは実質国内総生産，設備

投資(進捗ベース)，資本ストックの四半期データを用いている.投資財の価格は，国

民経済計算の投資財デフレータと GDPデフレータの比より算出している.利子率と

しては，無担保コールレート翌日物を用いている6 これらの利子率のデータは， GDP 

デフレータにより実質化した.

本章で用いるフロー・ストックのデータを引用した法人企業統計は，毎年第2四半

期に、標本数の改定を行う。そのため、本章のように時系列データとしてこれを用い

ると，そのデータの連続性が保証されていないことになり，何らかの加工が必要とな

4先行研究の多くで製造業を分析の対象としており，これに倣って本稿でも法人企業統計・製造業の

データを用いている.ただし 93SNAは業種別データが年次データのみ利用可能であるため，全産業を対

象としている.
5付加価値額の定義は，法人企業統計の方法に従った.

6ただし利用できるデータの都合から， 1985年以前は有担保コールレート翌日物と接続させている
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る.そこで本章では，小川 (2003)で用いられている断層修正の方法を用い、これに対

処している(具体的な方法は，補論4を参照).本章におけるサンフ。ル期間は， 1980 

年第I四半期から 2002年第4四半期までである.なお，本章の使用データの取得の際

には，神戸大学経済経営研究所データベースを利用した.

4.3.2 パラメータの推定

まず， GMMによる (4.11)式の推定を行なう.操作変数はYt+1/Kt，It+I/Kt， {It+1/Kt)2， 

st，t+h のI期および2期ラ火定数項である.なお，st，t+1は実質金利から計算され

た 1四半期当たりの割引因子である7 本書の分析では基本モデルとして， (4.11)式

を用いる (Modell).Model1では，推定するパラメータは， α0，α1，()，及び定数

項である.また，その他の推定式として Oを一定の値 (0.30) としたケース (Model

2)も併せて分析する.

まず， 93SNAを用いた場合の推定結果を述べる.Model1の推定の結果，J統計量

より，有意水準10%で過剰識別条件は成立することが示された (J統計量は自由度5

のが分布に従う).ただし，推定されたパラメータはすべて有意でなく， α1の推定値

は負の値(符号条件は正)， ()の推定値は0.713(0く()j1)となっており，符号条件や現

実妥当性から疑問の残る結果となった.

。=0.30とした Mode12のケースでも，過剰識別条件は有意水準10%で成立するこ
とが示された.このケースでは，J統計量は自由度6のχ2分布に従う.推定の結果，

αoのみが有意であった.また，符号条件はおおむね満たされているが， α1の推定値

は有意でなかった.これらの推定・検定結果は，表4-1-1に掲載されている.

続いて，法人企業統計を用いた場合の推定結果を述べる.Model1では，J統計量

より，有意水準10%で過剰識別条件は成立することが示された (J統計量は自由度5

のが分布に従う).ただし，推定値の符号条件は満たされているものの，有意で、あっ

たものは定数項のみであった.

。=0.30としたMode12のケースでも，過剰識別条件は有意水準10%で成立するこ
とが示された (J統計量:自由度6のが分布).推定の結果， αoのみが有意で、あった.

7各操作変数の単位根検定については，単位根が存在しない，とする結果を得ているが，これらは頑

健なものではない.しかしながら本章では，これらの操作変数が強定常性を満たしているものと仮定し

て，分析を進める.
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ただし， α1の推定値については符号条件が満たされておらず，有意でなかった.

これらの推定・検定結果は，表4-1-2に掲載されている.

4.3.3 Sup-predictive testによる安定性の検証

これまで得られた実証分析の結果から，過剰識別条件は成立しているものの，推定

値の符号条件や有意性には問題がある，という結果が得られた.この背景として，パ

ラメータが安定的でない可能性が考えられる.不安定性を考慮せずにGMMによる分

析を行なったときには，過剰識別検定のパワーが低下する可能性があることがHamori

et al.(1996)で示されており，不安定性を考慮しないときには，過剰識別条件が成立す

るという帰無仮説を過度に採択することになる8 よって，p値が比較的高いものにつ

いても，この点に注意して，更に検証を行う必要がある.また， 80年代から 90年代に

かけてのデータプロット(別図参照)より， 93年頃以降の純投資は，頻繁に負の値を

とっている.このことから， 90年代前半に資本ストックの調整が行われたことが示唆

され，この時期に設備投資行動の変化があったことが考えられる.その点からも，構

造変化の有無について検証することは重要であると考えられる.

そこで次に， GMMのフレームワークで，未知の構造変化点におけるパラメータの安

定性を検証する， sup-predictive test (Ghysels et al. 1997)を行う.Sup-redictive test 

の詳細については，補論3で述べられている.操作変数はこれまでと同様に，Yt+1/Kt， 

It+1/ Kt， (It+1/ Kt)2， st，t+l，の1期・ 2期のラク:および定数項である.この検定

のもととなる Predictivetestは，サンフ。ルを任意の点で区切り，前半のサンプルで推

定でされたパラメータを後半のデータに当てはめ，後半サンプルでも過剰識別条件が

成立するかを検定するものである.そして sup-predictivetestは，全サンプルのうち

中間の 60% (または 70%)に含まれる各期をサンプル分割点とし，それぞれの検定

統計量を算出し，その中で最大の値をとった分割点を唯一の構造変化点とみなすもの

である.構造変化の有無についての検定は，パラメータは安定的であるという帰無仮

説の下で，特殊な分布に従って行う.検定統計量を本章の場合は，操作変数の数は9，

パラメータの数は4 (または3)である.ここでは，構造変化点の候補を，中間の60

%の各期として，検定を行う.

8ただし Hamoriet al.(1996)では，シンプルな消費のオイラ一方程式に基づいてシミュレーションを
行っており，本章のモデルにもそのまま適用できるかどうかについては検討の余地がある.
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検定の結果， 93SNAを用いた場合(全産業)では，パラメータは安定的であるとい

う帰無仮説は， Mode11， 2ともに採択された(表4-2-1参照).一方，法人企業統

計(全製造業)を用いた場合では，帰無仮説がMode11，2いずれのケースでも棄却

された.有意水準は 10%である(表4-2-2参照).Mode11での臨界値は 24.18(1 

o %)， 26.84( 5 %)， Mode1 2のとき， 24.40( 1 0 %)， 26.98( 5 %)である.構造変化
点は， Mode11で1993年第 l四半期， Mode12で1993年第3四半期である.

これらの結果は，法人企業統計を用いたケースに関しては， J-testによれば過剰識

別条件は成立しているものの，パラメータの不安定性を考慮せずに推定を行った結果

として，過剰識別条件が過度に成立したことを示唆しているのかもしれない.

続いて， sup-predictive testで用いた，前半のサンア。ル(1980年第4四半期から構

造変化時期まで)における係数α1 (調整費用関数2次項の係数)の推定値と，後半の

でサンプル期間推定した係数α1を比較した.対象は，法人企業統計を用いたケース

であり，結果は表4-2-2に記載されているが，参考として93SNAを用いたケースに

ついても同様の推定を行っている (93SNAを使ったケースは表4-2-1参照).その

結果， Mode11において，後半のサンフ。ルの推定値は有意で，かつ上昇していること

が示された.ただし Mode12では，前半のサンプルおよび後半のサンプルの推定値は

ともに有意でない.ただし，構造変化点の前後では，後半のサンプルの推定値が有意

で，上昇していることが示されている(表ι2-3参照).このパラメータ α1の上昇

は，この時期の設備投資行動の変化と特徴を示しているものと考えられる.それでは，

安定的であるべき基礎的パラメータが，なぜこのように構造変化をしているのであろ

うか.そして，これまでの基本モデ、ルでは説明で、きなかった要素として，どのような

ものが存在するのであろうか.次節では，その要因とそれに関連する再検証を行う.

4.4 再推定:調整費用関数の非対称性

前節では，法人企業統計(製造業全体)では，調整費用関数の2次項の係数である

α1は，おおむね上方にシフトしていることが示唆されたが，本節ではその背景につい

て，設備投資行動と調整費用関数の特徴に着目し，さらなる追加検証を試みる.
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4.4.1 投資の不可逆性と調整費用関数

第l節でも述べたように， 1990年代の日本では，設備投資は低迷していたとされて

いる.特に， 80年代後半の過剰設備投資の影響により， 90年代前半に大幅な設備の

調整を余儀なくされたこと，バランスシート調整， 90年代の円高による産業構造調整

の影響，などの複合的な要因が背景にあると考えられる.いずれにしてもこの時期に，

事実上の資本ストックの破棄が行われたのではないかと考えられる.

第I節でも解説した別図(法人企業統計・全製造業の設備投資額の推移)より， 90 

年代以降，設備投資額は減少傾向にある.純投資(有形固定資産の当期末値と前期末

値の差)は，構造変化点として検出された93年頃以降に負の値を頻繁にとることがわ

かるが，この90年代の資本ストックの調整と，調整費用関数の2次項の係数の上昇と

の聞には，何らかの関連があるものと考えられる.設備投資行動を考察する際に，そ

の調整費用関数については，非対称なものを仮定することが多い.これは，負の設備

投資(設備の破棄)には，通常の設備投資の据え付けと比較して，より多くの費用が

かかるものとする考え方によるものである.これは，いったん設備投資を行った後は，

それを破棄することが困難であるという，投資の不可逆性という考え方である.この

ことは，理論モデ、ルにおいては，設備投資が負の値をとるときに，より大きな調整費

用関数の2次項の係数を仮定することによってあらわされる.すなわち，この考え方

に基づくと，負の投資が行われているときは，調整費用関数の2次項の係数はより大

きくなる.

以上の議論から，このような非対称な調整費用関数が存在するために， 92年第4期

半期および93年第2四半期以降において，調整費用関数の2次項の係数が上昇したも

のと考えることができる.そこで本節では，この点を検証するために，純投資および

負の純投資実行時に lの値をとる係数ダミーを用いて，投資のオイラー方程式の再推

定を行い，投資の調整費用関数の非対称性を検証する.推定式は，

Const. +伊り+d+1-pi!

[fV. 1. • IJV 
+[ α 1+ α D(DMY)][s山 ( 号) 一(i<;_古;戸)+印叫α的叫o[仏[

LI!'i噌 η 日1-1
+ßt，t+1 ーC~之土):l]+ O[st，t+l ~ ~と] = Et+1 2' Kt I J ' -1I-0，OTL  Kt 
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の形であらわされる.Ifは純投資，DMYは負の純投資実行時に 1の値をとる係数

ダミーである.また，減価償却は純投資に含まれるため，

If =ん-oKt-1 = Kt -Kt-1 (4.13) 

が成立する.またここでも，基本モデルを Model1，資本の投入係数0を一定の値

(0.30) としたケースを Mode12として，推定を行う.

4.4.2 再推定と結果の検証

ここでは， (4.12)式の推定を行う.対象は，法人企業統計を用いたケースである.

93SNAを使ったケースについては，構造変化が検出されず，また純投資の計算に必要

となる減価償却費の四半期デ}タがないため，ここでは分析の対象としない.推定方

法はこれまでと同様にGMMである.操作変数もこれまでと同様，巧+1/Kt，It+1/Kt. 

(ん+1/Kt)2，st，t+1' のl期・ 2期のラグ，および定数項である.ここで推定するもの

は， α0，α1，ωnst，e，αDの5つのパラメータである.よって，過剰識別条件の検
定に用いる J統計量は，自由度4のが分布に従う.

推定の結果， αb 。については，符号条件は満たすものの，有意ではなかった.そ

して，負の投資ダミーの係数である αDは，正で有意であった.J統計量は3.356で，

p値が0.500より，過剰識別条件が成立するという帰無仮説を，有意水準10%で採択

した.また，第3節の推定と同様に， Mode12を用いたケースでも，結果はほぼ同様

であった.ただし， Mode12の場合は， α1については有意でないものの，負の推定値

を得た(以上の結果の詳細は表4-3参照)9. 

負の純投資ダミーを用いた推定の結果，そのダミー変数の係数は正で有意である

ことから，製造業全体(法人企業統計のデータ)の調整費用関数は負の投資が行われ

ているときに勾配が大きくなる，非対称なものとなっていることが示唆された Sup-

predictive testとサプサンプル推定で示されたように， (4.11)式における α1(2次項

の係数)が，負の純投資が多く観測された 1993年前後以降で上昇した要因は，この非

対称性にあるものと考えられる.また，調整費用関数の非対称性を許容した推定式の

9なお，法人企業統計は業種別のデータも存在することから，製造業のうち平均売上の上位5業種を
構成する，食品・化学・一般機械・電気機器・自動車及び付属部品の各製造業についても，同様の推定を
行った.その結果，電気機器製造業、自動車及び付属部品製造業で，負の純投資ダミーの係数が正で有
意であった.この結果は， Modell， 2ともに同様である.
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場合， Sup-predictibve testによってもパラメータが安定であるという帰無仮説を棄却

できなかったことから，有意でない係数があるものの，モデルの特定化がある程度な

されているものと考えられる10

4.5 まとめ

本節では，全産業 (93SNAベース)，製造業(法人企業統計ベース)の2種類のデー

タを用いて，投資のオイラ一方程式の推定を GMMにより行った.その結果，特に符

号条件が存在する調整費用関数の2次項の係数 (α1) と投資の投入係数 (0)は有意

でなく，符号条件が満たされていないものもあった.そして， Sup-predictive testに

よるパラメータの安定性の検定を行った結果， 93SNAベースの全産業データを用いた

ケースではパラメータは安定的，法人企業統計ベースの全製造業データを用いたケー

スで， 93年第 l四半期，あるいは第3四半期に調整費用関数にパラメータの構造変化

がある， とする結果が得られた.そして，法人企業統計のケースでは，調整費用関数

の2次項の係数が増加する傾向にあることも示された このパラメータの上昇が検出

された90年代前半という時期は，日本マクロ経済において，設備投資の抑制や資本ス

トックの調整が行われたとされている 実際にも図 lのグラフに示されているように，

純投資(法人企業統計ベース・全製造業)で見ると， 93年以降は負の純投資が多く観

測されている.このことから，本章ではパラメータの上方シフトと負の純投資の聞の

関連に着目し，さらなる検証として，法人企業統計(全製造業)純投資のデータを用い

た，調整費用関数の非対称性の有無の検証を行った.その結果，負の純投資ダミーの

係数が有意に正であったことから，負の投資が行われているときに2次項の係数が大

きい，非対称性を持つ調整費用関数の存在が示された.また，この負の純投資ダミー

を用いた推定式では，有意でない係数があるものの， J-test， Sup-predictive testの結

果から，おおむね当てはまりはよいものと考えられる.

このことから，日本の製造業における設備投資行動の特徴としては，負の投資(設

備の破棄)の際にその限界費用が大きくなる，費用関数の非対称性が害在しているこ

とが示された.これは，投資の不可逆性の存在を示唆するものである.これは，多く

の理論モデルで示されているような，不確実性とそれによる投資抑制という，設備投

10なお， predictive testの検定統計量は， Modellで5.830，Model 2で5.910である.
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資行動の前提の 1つとなるものである.

Caballero(1991 )などによる理論研究では，投資の不可逆性(非対称な調整費用関

数)，収穫逓減の生産関数が存在するときに，不確実性の発生によって将来の設備の

破棄を予測し，その結果，限界調整費用の上昇とそれに伴う設備の破棄が行われると

している.そして1990年代前半の日本においても，非対称性な調整費用関数の下，同

様のメカニズムで不確実性の発生とそれによる設備投資抑制によって発生した可能性

がある.

しかしながら，今後再検証すべき点がいくつか残されている.まず，本章での調整

費用関数の非対称性に関しては，係数ダミーを用いた投資のオイラ一方程式の推定に

よってこれを検証した.しかしこの方法は便宜的なものであり，予め調整票関数の非

対称性を組み込んだ上でモデルを導出し，推定を行うことがより望ましいものと考え

られる.また，本章で用いた推定式は，標準的な投資のオイラ一方程式であり，また

このような構造モデルに従って，不確実性と設備投資抑制の関係を検証することは困

難である.これまでの研究でも，理論モデルのインプリケーションについて検証がな

されているが(小川・北坂 1998， Ogawa and Suzuki 2000 など)，その実証分析

は，誘導型の推定式，あるいは I階の条件に基づいたシンプルな線形の方程式を用い

たものである.これらの研究の多くは業種別ノtネルデータなどを用いており，時系列

データを用いて検証を行った研究としては松林(1995)など，筆者の知る限り多くない.

そこで今後の課題としては，時系列データおよび誘導型・シンプルな線形の推定式を

用いて，投資の低迷の要因，およびその年代による変化について，株価，為替レート，

売上高など，いくつかの不確実性指標を考慮した分析を進めていきたいと考えている.

さらに本章の分析から，負の純投資実行時の費用関数の非対称性が示されたが，この

ような設備投資行動の背景には80年代の過剰投資があるものと考えられ，この社会的

なコストについても，政策インプリケーションを考察する上で重要な課題となるであ

ろう.この他，法人企業統計には業種ごとのデータも存在することから，業種ごとの

特徴に着目した分析についても，同様に進めていく方針である.
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表4・ 1~1 GMM推定(SN泊

ao al 定数項 J統計量制

地dell -0.325(-0.255) -1.3部(-0.171) O.∞;1(0泊9) 0.113(1.226) 2.299伽01]料)

Mo出12 -1.100(“1.844)事 2.879(0556) 制O.∞17(-0.431) 2.751 [0.840]柁)

( )内11ti~
約1)J~~計量11、自由度5の x二乗分布1~lïう。事2) J1t計量11、自由度6の x 二乗分布I~能う。
本:10比**:5見

表4・1・2GMM推定(詩人企業設計・全製造業・組投資)

Mo血11
Mo鹿児

-1.959(-2.822知事

4826(-2.966)糊{

以腿謹

al 

2.418(1.135) 
-o.542(耐0.468)

定数理

4396(イj∞h
t∞17(-0.523) 

g A員計量[pl~]

G印刷70) 6.251 [0.283]村)

6.345[0.386)柁)

謀本1)品主計量I~\ 自由臨のxこ乗分布I~従う。ぜ) JJt計量I~、自由郡白x二乗分布I~的。
車:10九料<:5児，州叩



表中合1Sup-prちdictivete試(93SNAl

検定統計量(講造変化時期) α1(前半) α1(後半)

Model1 9.580 (91 :3)刈)

Model2 10.198句6:4}将)

己邸副主
判)器界{直I~ I 1 *)24.18(1 O%)・26.84(5弘)である. 2車)蕗界髄は24却(10話)・26.98(5話)，である。

町10%，料(:5%，料持:1%

表4・2・2SUP-Pl凶ictive旬以法人企業統計)

Model1 

Model2 

検定統計量(構造変花時期):

24.44* (92:4)判)

27.554林 (93:2将)

υ忠雄

心組主L
a961 (0.382) 
-1.141(同0.883)

削(後半)

2.618(1.873)* 
1.595(0.806) 

吋)窃界{副d.，1羽4.18(10ゆ26.84(5目)である. 2*)臨界鑓1~24.40(10%)・26.98(5%)，である。
京:10%，料(:5%，>酬':1弘



表4-2-3(92年から 94年のpredictive旬st検定統計量とサブサンプル推定値)

法人企業統計(ModeI1)
構造変化Bpredictive test:検定統計量

92: 1 9.536 * 
92: II 6.947 
92: ill 21.793林*
92:W 8.662 

93: 1 24.441 榊
93: II 17.889林*
913: ill 23.865林*
93:W 7.147 

94: 1 9.931 * 
94:II [977 
94: ill 8.510 
94:W 8.439 

榊
一
叩
一
例
一
閃

α
 

α1後半

3.524 * 
2.671 
2.474 

側
一
酬
一
閃
一
川
一
問

3.675林

2.618 * 
3.805料
1.495 
問
一
辺
倒
一
服
一
肌

0.541 
-0.254 

法人企業統計(ModeI2)

i者造率化Bpredictive test検定統計量 α1前半 α1後半
92: 1 10.196 -1.638 3.709林

92: II 6.761 -2.046 3.145 

92:ill 16.408林 -0.683 2.327 
92:W 6.748 ー2.457 3.617林
93: 1 22.126林* -0.931 2.123 
93: II， 15.164林 -1.500 3.471 林

93:ill 27.554林* -1.141 1.595 

93:W 6.264 -1.726 4.759林

94: 1 22.273林* -1.177 3.062 
94: II 5.570 -1.975 3.305 

94:ill 12.760林 ー1.562 2.328 
94:W 7.096 ー0.847 2.341 
*:10弘、林:5弘、や神:1弘で帰無仮説を棄却



表4-3負的投資タミ』を用いた7....ス(投資の不可逆性の検証〉
αoα1  

h創出11 -1.672(ー1.693)* 2.178(0.896) 

愉del2 -o.513(由0.649) -0.813(-0.444) 

協del1

MJdel2 

川10%，料:5%，*料<:1覧

8 
0056(0.398) 

DMY 

13.272(1.764)淑

16.207(2.553)*料

Z塾旦一
司0.007(-0.740)

四0.017(-2.168)料

J統計量倒産]

3356白5∞]判)
5.181印加4]柁)

制)J統計霊は、自密度4むχ二量分布に従う。 *2)J統計齢、自由度5のχ二乗分布にi危う。

第 4章別図投資フロー(断層修正済み)
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一ー一平滑化した各期の組投資フロー 一一-平滑化した各期の純投資フロー

出所:財務省発行法人企業統計・全製造業(単位 百万円)



第5章 マク口経済動向と今後の課題

5.1 本稿での結論:まとめ

本稿では，日本の1990年代における金融・マクロ経済の動向とその構造変化に着目

し，時系列データによる検証を目的として，実証分析を展開した.具体的には，金利に

よる金融政策ルール (TaylorRule)の妥当性と構造変化の検証，マクロでの消費行動

の分析，設備投資行動と調整費用関数の非対称性に関する検証が，中心となっている.

第2章では，日本銀行が量的緩和政策に踏み切る前の，日本における金利ルール

(Taylor Rule)の妥当性とその検証を通して， 1990年代に入った時に政策スタンスが

変更されたこと，そして1997年の金融危機を境として，以後にTaylorRuleは成立し

ていないことを示している.あわせて， 1990年代の構造変化の要因として， 1990年代

に入って金利に対する需要面の反応度(消費の代替弾力性に相当)が低下したことを

示している.

第3章では，耐久・非耐久消費財を区別した 2財モデルの消費のオイラ一方程式

を用いた分析を展開した.具体的には，その異時点間代替弾力性の推定・構造変化の

検定を通して，消費行動と金利の関係に関する検証を展開した.その結果，金融危機

発生時の1997年を境にj個人消費行動は異なるレジームに突入し，より一層金利に反

応しなくなる傾向が示された.これは，金融危機による先行き不安から，人々の相対

的危険回避度が上昇し，異時点間代替弾力性が減少した新たなレジームへ移行したも

のと考えられる.そしてこれによって，低金利下での消費低迷が発生したものと解釈

できる.

第4章では，設備投資の低迷について，投資のオイラ一方程式を用いた，時系列デー

タによる検証を行った.1990年代における経済の長期低迷の要因の 1っとして，設備

投資の低迷が挙げられているが，そのような日本の設備投資行動の特徴としては，調

整費用関数の非対称性，すなわち，投資の不可逆性があるのではないかと考え，その
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存在を検証した.このことは，今後需要面の不確実性やキャッシュフローの設備投資

決定に与える影響を考察するに当たり，その前提となるものである.検証の結果，投

資のオイラ一方程式には92年から 93年頃に構造変化が発生しており，さらに調整費

用関数の2次項の係数が上昇していることが示された.さらに，純投資のデータを用

いた推定を行った結果，負の設備(純)投資が行われているときには，有意により大

きい2次項の係数を持つことが示され，調整費用関数の非対称性が示された.

本稿の各章で得られた主要な結果は以上であるが，これらの分析はおおむね1990年

代末から 2000年代前半をサンプル期間の終点としている.これらのサンプル期間以後

に，金融政策・消費支出行動・設備投資行動は，どのような状況にあったのであろう

か.次節以降では，各分野についてその動向を解説する.

5.1.1 日本の金融政策

本稿第2章では， 1998年第4四半期までをサンア。ル期間としたが，その後1999年2

月に，日本銀行はゼロ金利政策に踏み切った.これは，無担保コールレート(翌日物)

をほぼ0%に設定することによる，潤沢な資金供給を目的としたものである.しかし

ながら，その後も GDP成長率が観測され，デフレの懸念は払拭されなかった.その

後いったんはゼロ金利政策を解除したものの，アメリカの景気後退に伴う再度の不況

により， 2001年3月に，ゼロ金利政策に復帰した.そのときのゼロ金利政策は「量的

緩和政策」ともよばれ，従来の政策とは異なる特徴を持っていた.その主な特徴とし

ては(1)日銀当座預金残高を目標とし， (2)これを消費者物価指数の成長率が持続

的にOを超えるまで継続することを明示し， (3)そのためには日本銀行による長期国

債買い入れも行う，があげられる.この政策は2006年3月まで継続され，現在は従来

の金利(無担保コールレート・翌日物)ルールによる政策に復帰している.近年では，

景気回復基調が持続的に観測されているが，サププライムローン問題の影響などによ

り，最近は利上げを見送っている状況である.

5.1.2 マクロの消費行動

本稿第3章でも示した通り， 1997年の金融危機とほぼ時期を同じくして，消費低迷

が発生した.これは，金融システムの動揺と，それによる将来不安から生じたもので
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あり，民間需要の自律的な回復はしばらく見られなかった(早川・前田 2000).しか

し1999年に入札消費性向は上昇に転じ， 2000年には回復期に入った.近年は，消

費支出は堅調に推移し，特にサービス支出や耐久消費財支出は相対的に堅調に伸びて

いる.日本銀行調査統計局 (2006)では，その背景として，高齢者の増加，消費者意

識の変化，ニーズの掘り起こしなどの企業努力，介護保険制度の導入，の4点をあげ

ている.また，消費の慣性効果により， 2000年から 01年のITバブル崩壊時でも消費

は余り変動しなかったこと，そして2003年以降の消費マインドの改善が，消費支出が

堅調に推移した要因としている.

5.1.3 設備投資行動

設備投資は， 2001年に大幅な減少が観測されたが， 2002年には持ち直している1

これは，海外の経済の成長による輸出の上昇と，それに伴う企業収益の増加によるも

のである(日本銀行調査統計局 2003) .また日銀短観では，製造業では投資計画が，

2003年に増加したことが示されている.しかしながら，キャッシュフローの増加と比

して，設備投資の回復力は弱く，構造的な抑制要因がある可能性が指摘される.日本

銀行調査統計局(2003)は， (1)産業構造， (2)企業システムの問題， (3)金融仲介

機能の低下， (4)資産価格の下落， (5)期待成長率の低下，をその要因とし，産業構

造と雇用者の産業問シフト，最適な資源配分を促すための金融市場の整備がより求め

られるとしている2

5.2 今後の課題

日本の金融・マクロ経済は， 1999年末から現在に至るまでに，前節で述べたような

変選を見せた.これらの現実経済の状況や，また本稿では着目していなかった側面を

踏まえ，本節では今後の課題について述べることとする.

1本稿第4章では， 2002年第4四半期までをサンプル期間としているが， 2001年， 2002年はサンプ
ル末期であるため，この投資額の変動については，検証を行っていない.
2金融商品取引法の成立は，金融市場整備の流れの一つであると考えられる.
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第2章について

量的緩和政策の効果については，政策を実施中の 2002年時点で rマネタリーベー

ス・チャンネルはあまり有効でなく，効果があっても非常に小さいものである」とす

る見解を示した論文が発表されている(木村他 2002) .前述のように、近年の日本

ではでは景気回復が見られるが，量的緩和政策が終了した現在，その政策が景気回復

にどれだけ寄与したか，今後のさらなる検証が必要である.また，サププライムロー

ン問題のように，海外の金融問題が日本の金融経済にも大きな影響を与えており，外

国経済との関係，為替レートとの関係を踏まえた検証も重要であろう.

第3章について

本稿では消費支出低迷・消費行動の変化の要因を，先行き不安と相対的危険回避度の

上昇，異時点間代替弾力性の低下といった要素に求め，解釈を展開している.しかし

ながら，基礎的パラメータがシフトすることに，問題が残されている.今後は，流動

性制約，消費の習慣形成など，内生的にこれらの選好パラメータがシフトし得る新し

い効用関数の特定化について考察を行い，より厳密な検証を進める方針である.また，

異時点間代替弾力性と相対的危険回避度が独立したKrepsニPorteus型選好，あるいは

先行き不安などの要素を明示的に考慮、した検証も，今後は重要であると考えられる.

第4章について

本稿の分析では，設備投資行動の不可逆性の要因となる調整費用関数の非対称性の

存在について検証した.投資の不可逆性の存在は，設備投資行動の影響を考察する際

に前提条件となるものであり，本稿で調整費用関数の非対称性が示されたことは，重

要な知見であると考えられる.今後は，これらの結果を踏まえ，シンブ。ルな l階の条

件による推定式，あるいは誘導型の推定式による，設備投資行動の検証を進める方針

である.日本銀行調査統計局(2003)では， 2000年代に入ったのち，キャッシュフロー

の増加と比べて設備投資は回復していないこと指摘している.このことを踏まえ，バ

ブル期の前後また 1990年代に，キャッシュフローと設備投資の関係に変化があったか

について，考察を進めていく.また， Caballero(1991)などの理論モデルで示されてい
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るように，不確実性は設備投資に負の効果を与えるかどうかについても，検証を行う

方針である.また，業種ごとの遣いも重要であることから，法人企業統計にの業種ご

との時系列データ，開銀(現に政策投資銀行)のデータを用いた，パネルデータ分析

も行う予定である.
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補論

補論1 政策反応関数の導出

ここでは， 8vensson(1997)の政策反応関数を導出し，更にBall(1999)の政策反応関

数にある qを，分散最小化条件から導出する.

まず8vensson(1997)では， 18曲線，フィリップス (A8)曲線，損失関数を

( 1 ) Yt+1 =β1Yt -s2(it一向)+ηt+1

(2)πt+l =πt十αYt+ Et+1 

(3) Lt =→寸i七[(πt 一πr刊*勺科)
と設定する(いα，β角1，s2は正と仮定).そして， (3)式の損失関数をもとに，価値関

数を

1 
(4) V(品川+1)= minE山+lEt[~{Et(πt十1 ーが)2 +入EtYt十12}

+oV(品川2)]=たko+jシk何山(
1 入(1一o)， .1 入(1一o))')， 4入

(伏ただれし，た=511-τ2O~J + V {1 +寸寸p+ ~;]) 

とする (π はインフレ率，YはGDPギャッス tは名目短期金利7r*は中央銀行の目

標インフレ率である(がさ0).また t以外は対数値である).なおこのように目的関

数が状態変数の2次形式で，制約式が操作変数と状態変数の線形関係であるとき，間

接価値関数として (4)式のようにあらわされることが知られている(西村(1990)参

照).そして6は割引率でO<o<l，入はウェイトでOく入なるものとする.ここで制約

式18・フィリップス曲線より，

(5) Et+1町+2=向+1+αYt+1
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= Et1ft+1 +αEtYt+1 + (tt+1 +αηt+1) 

となる. ここで，各ショック η.tは期待値O・分散一定のホワイトノイズとする.

また，制御変数であるEtYt+1についての I階の条件より，

(6) 一入Et(Yt+1)=αdkEt(Et+1町+2-1f*) 

となり，これは

αdk 
(7) EtYt+1 =ーゴ:::"Et(Et十1町+2-1f*) 

と変形される.

一方， (1)式の18曲線より，EtYt+1を制御変数としたとき i-π についての式

(8) -一向=土EtUt+1+21uts2 -""o-r~ ， s2 

を得る.そして (2)(7)式を (8)式に代入して，片町について解き，

6αk 1， dα2k 
(9) it = [1 + D 1¥ v~';_?L\l 1ft +ー(一一一一+s1)Yt 

J:_.?I一、 s2入+dα2k

を得る.

6αた*
s2(入+dα2k)"

次に， Ball(1999)のモデルで用いられる，インフレ率の調整速度を表すノtラメータ

qを求める.ここでは，Ytとれ(ただし iI"t=町一苛)の分散の和を最小化する条件から，

qを求める.まず， (2.7)式を(2.10)に代入し，

(10) Yt =-αQYt-1 -Q牙t-1十tt

を得る.更に

(11)角=7rt-1 +α抗ー1+ηt

と(10)式をあわせて，以下のように行列表示にすると，

( ~: ) = (了了)(と)+(~:)
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となり，これを

(12) Xt = BXt-1 + Et 

とおく.ここで，

E(XX ') = V ， E(EE ') = 0 

とすると

(13) vec(V) = [1 -(B③B)J-1vec(O) 

と変形される (Hendry(1995)参照).vecは，ベクトル形式をあらわす.この (13)式

を計算して，

(V(Ut))-D(σε: ) 
V(仇)) -ση2  ) 

となる.ただし，

D={命誌言。}
-¥α1+2αqーαq2 J 
¥有=石室 2αqーα2ij2/ 

である.ここで目的関数

Vαr(Yt) +μVαγ(fI"t) 

を最小化する qを求めると，

を得る.

q一一μα+vα2μ2+4μ
-

2 

またこのqは， μについての増加関数であり， μ=0のとき q=Oで最小値をとる.一

方，このqを解とする 2次方程式を考えると，

q2+αμqーμ=0

となる.この両辺をαμで割ると，

21+q-l ==O 
αμα  

を得る.ここでμを無限大に近づけると，

q=一
α 

となり，これがqの最大値である.
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補論2:政策反応関数の各係数についての比較静学

Svensson(1997)のモデルでは，各係数は，

αdk 
(14) bo =ー

u s2(入+α2dk)

(15) 

nH，
 

α
 
η
・

、
八十

ウ

A

d

q

+

ハい

た一

α

一
必
一
ハ

ω一
+
弘
一
向
一
山

て
A

2

1

一
E

K

一

7
以

α
一1
T
d
一

五
μ

一入

E
-

H

ーが一一

一

一

一

一

一

一

h

h

u

 
(16) 

(17) 

である.まず、sbs2でbh b2， boを偏微分する.kはα，入の関数であるため，

θb1 θbl _ ~ ab2 δb2 _ ~ abo θbo 
一一 =0一一 <0一一>0，一一 <0一一 =0一一 >0δsl -v，δIs2 .......... Vtδsl δs2 ...... v， asl -v，δβ2 

であることが確認できる.

次に， αでbl，b2， boを偏微分する.そのために，まず(14)のbo，(15)のbl，(16) 

のb2を以下のように変形する.

1 .1 入
(18) bo =一一(一一一τ一)π*

s2α八十α:ldι

1 .1 . A 
(19) bl = 1十一卜(1一一」二?nJl 

s2α 八十a:ldお

(20) b2 =会[sl十 (1一」「)l
s2 八十α“O応

ここで，

1 _ 2 r: I 入(1-d)，? ， 4入
(幻)α2dk=互い2d_入(1-d)l + ~a2ðV[1 +つ5712+P

=j[{α2d一入(1-d)} + y[α2d +入(1ー附+凶列

であり，これを αで偏微分して，

θ(α2dk) 
一'"α6+;[{6α2+入(1ーの}2+ 4a2ぬl一地α3d十旬以(1十めl
oα .t. 
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となる.oは割引率であることから O<o<lより，

θ(α2ok)、 n

δα 

である.このことより，

δ(b2)、 n
θα' ー

となる.

しかし blをαで偏微分すると，

θb1 2αok α2ok(入+3α2ok)

θα s2(α入+α3ok) s2(α入+α3ok)2

αok(α入一α3ok)

(α入+α3ok)2

となり，微係数の正負が不明であった.よって.boをαで偏微分すると，

θbo αok(α入ーα3ok) キ。α一 (α入+α3ok)2 " 
となり，やはり微係数の正負は不明であった.

更に，入で b1 • b2• boを偏微分する.

どと/で(19)(20)の右辺内について，以下のように変形する.

^ 1 (22) 1一一ー =1一一一一一
入+α2ok 1 +中

さらに. (22)の右辺第2項の分母について，

α2ok 1α2O ¥/[a8 +入(1-o)]24α2O2入
一一=ート一一(1-o) + ..Y. 
入 2 入

α2O 1.1α2O 2α2o(1十o) 1 
(23) =一一+~\I 一一+ 一一(1-o) 2入 2V入2 入 2

となる.これを入で偏微分すると，

竺笠2= _ a2o +!)竺fL2αo(l+め
θ入 2入2 ・2V 2入2'入

x rー竺竺 2α2O(1+ O)、<0
L 入3 入2 、 v

となる. これらの結果を代入して，

θb1 θb2 θbo _内

θ入、 vδ入、 vθ入

となる.
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補論3: predictive testおよびsup-predictivetest 

ここでは， predictive testおよびsup-predictivetestについて説明する.フルサンプ

ルをTとしたときに，標本を以下のように2つに分割する.

標本 1 t = 1，2・・・，1fT-1 

標本2: t=πT，・・・，T

ただし πεIIC(O，l)である.ここで基本となるものは，標本lでの真のパラメー

タをfhとした上での積率条件

E[gt(81)] = 0 ただしgt(81)= e(81)Zt 

である.ただし e(81)は81のもとでの残差，Ztは操作変数である.資産の種類は 1

種類であるので，e(81)はスカラー，Ztは， (操作変数の数x1)の列ベクトルである.

predictive testは，このような81から得られる積率条件が，標本2でも成立するかど

うかを検定するものである3 よって，帰無仮説と対立仮説はそれぞれ，E[gl(81)] = 0 

のもとで，

Ho : E[g2(81)] = 0 

HA : E[g2(8U] =1= 0 

である.

さらに， πT-1 = nl， T-πT + 1 = n2として， 81の推定値を 81とし，gl(81)， 

g2(O1)を

噌宵T-l 噌 T 

gl(O1) =士L ' g2(O1) = ~J._ L gt 
.-~ t=1 ・-.t.t=πT 

として，以下のように定義された検定統計量PRNを考える.

PRN = [yIn2gt(O1)]'(九)-1[何 'gt(O1)]

3なお，標本2において得られた fhによる直交条件が標本lでも成立するかどうかを検定する統計量
札漸近的には同じ性質を持つ.
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ただし，

ち =82+ 宇品(D~81-1Ddβ21
n1 

St=ntgt(81)gdoor(t=l，2) 

D，=δ91(81) 
4δ8' 

J5ぅ=θ92(8D
ゐ θ8'

ちは，92(O1)のconsistentな分散共分散行列の推定値である(詳細は， Ghysels and 

Hall(1990b)参照).そしてこのPRNは，本稿のケースでは，自由度が7のχ2分布に

漸近的に従う.自由度は，92(O1)の次元に等しい.

次に sup-predictive七estについて説明する.まず， πEIlC(O，l)とし， πT期を

構造変化点としたときのpresidictivetestの検定統計量を PRN(π)とする.そして，

sup-predictive testの検定統計量PRN(π*)を，

PRN(π*) = 8upπErrPRN(π) 

とする.本稿のケース (πε(0ム0.8))では，これを Ghyselset al.(1997)のtable4 

に従って，検定する.このsup-predictivetestの漸近分布は， (操作変数の数)一(パラ

メータの数)に依害するものである.なお，帰無仮説はサンブ。ル 1・サンプル2を通し

て構造変化なし，対立仮説はサンプルlとサンフ。ル2の間で構造変化あり，となる.
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補論4:法人企業統計・フローデータの修正

法人企業統計のフローデータは，毎年第2四半期に標本の入れ替えを行う.そのと

き，標本数も変更され.そのため，このフローデータは，毎年第1四半期から第2四半

期に変わると，その標本数が大きく変化し，データの連続性が保証されていない.よっ

て，そのまま時系列データ・パネルデータとしてこれを用いることはできない.また法

人企業統計では，フローデータを積み上げてストックデータを作成しているため，ス

トックデータ(有形固定資産)もこのまま用いることはできない.そこで小川 (2003)

では，標本数の増加を調整(断層修正)することで、これに対処する方法を紹介して

し亙る.

まず，有形固定資産(土地を除く)の，当期末値と前期末値の差を求め，これに減

価償却分を足し，フローの投資とする.続いて，第 I四半期から第2四半期にかけて

の企業数の増加分を，各年について計算する.そしてその増加分は，その直近 1年間

に均等な割合で起こったものと仮定し，各期の企業の増加数を求める.そして，各期

の1社当たりのフロー残高に乗じ，これを先に計算にしたフローの投資に足す.この

ような操作は，売上高などにも適用できるため，付加価値額に対しても同様の処理を

行っている.なお資本ストックは，このようにして求めた投資を積み上げて計算して

いる.

また，純投資の算出の際には，有形固定資産の当期末値と前期末値の差をそのまま

フローの純投資としている.
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