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1 は じ め に

消費資産価格モデル (Consumption-based Capital Asset Pricing Model : C-CAPM) はマク

ロ経済学とファイナンス理論との間の懸け橋となりうる重要な理論ではあるものの, その現

実妥当性に関しては実証研究において必ずしも支持されているわけではない｡ 特に, 相対的

危険回避度が一定であることを想定した CRRA型 C-CAPMの現実妥当性の欠如に関しては,

多くの研究で指摘されている｡ 例えば, Hansen and Singleton (1982) は, アメリカの資産市

場に関して CRRA型 C-CAPMの現実妥当性を一般化モーメント法 (Generalized Method of

Monents : GMM) を用いて分析したところ, 相対的危険回避度が理論とは整合的ではない負

の推定値が得られたことを報告している｡ また, Mehra and Prescott (1985) は, CRRA型 C-

CAPMのもとで株式の超過プレミアムを説明するには極端に大きな相対的危険回避度を設

定する必要がある (株式プレミアムパズル) ことを主張し, CRRA型 C-CAPMの現実妥当

性に対して懐疑的な見方をしている｡

一方, 日本の資産市場においては CRRA型 C-CAPMの現実妥当性が支持されるとの実証

79

柴 本 昌 彦

弱識別に頑健な統計量を用いた
日本における消費資産価格モデルの再検討

＊

本稿の目的は, 日本における相対的危険回避度一定の消費資産価格モデル

(CRRA型 C-CAPM) の現実妥当性に関して新たな実証的証拠を提供することであ

る｡ 特に, CRRA型 C-CAPMを先行研究とは異なるデータソース及びサンプル期

間を使用して一般化モーメント法 (GMM) 推定及び検定をするとともに, 弱識別

に頑健な統計量を用いた実証分析を行う｡ 分析結果によると, データソース及びサ

ンプル期間に違いはあるものの先行研究と同様の推定・検定結果を再現できること

が確認できた｡ しかしながら, 相対的危険回避度に関するパラメーターが弱識別に

なっている可能性が高いことが明らかとなった｡ このことは, CRRA型 C-CAPM

が現実の日本の実質消費成長率と実質金融資産収益率の挙動を説明する上で有効な

役割を果たしていないことを示唆している｡
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研究がある｡ 例えば, GMMを用いて日本の CRRA型 C-CAPMの実証分析を行った Hamori

(1992) や羽森 (1996) 等の一連の研究によると, アメリカで報告されている実証結果とは

異なり理論と整合的な相対的危険回避度の推定値が得られるとともに, CRRA型 C-CAPM

による特定化の正当性が支持されることを主張している｡ また, Baba (2000) や Ono et al.

(2004) もデータのサンプル期間や理論モデルの特定化に違いはあれども Hamori (1992) や

羽森 (1996) と同様の相対的危険回避度の推定値が得られたことを報告している｡
1)

ただし, 日本の資産市場においても CRRA型 C-CAPMの現実妥当性に関して懐疑的だと

する研究がある｡ 例えば, 福田 (1993) は, CRRA型 C-CAPMを用いて利子率の期間構造

を分析した場合, モデルの特定化の正当性が支持されないとともに, Hansen and Singleton

(1982) と同様に相対的危険回避度に関して負の推定値が得られたことを報告している｡ ま

た, 谷川 (1994) は, 様々な操作変数の組み合わせでの CRRA型 C-CAPMの推定・検定を

行った結果, Hamori (1992) の推定結果が頑健ではないことを報告している｡ 更に, Nakano

and Saito (1998) は, Hamori (1992) によって推定された相対的危険回避度のパラメーター

が非常に小さく, 確率的割引ファクター (stochastic discount factor) としての実質消費成長

率による金融資産収益率に関する説明力が限定的であることを報告している｡ 堀 (1996) は,

Hamori (1992) や羽森 (1996) と同様の GMM推定・検定を行った分析結果は CRRA型 C-

CAPMの正当性を支持するものの, その推定結果から計算された確率的割引ファクターに

関するモーメント条件が Hansen and Jagannathan (1991) が提示した制約条件を満たさない

ことを報告している｡ 祝迫 (2001) による展望論文においても, 日本の実証研究において理

論の符号条件を満たす時間選好率や危険回避度の推定値が得られるとともに C-CAPMの正

当性を支持する分析結果が得られる傾向にあるものの, 資産価格変動を説明するという意味

での C-CAPMの実用性はほとんどないと結論付けている｡

本稿では, 日本における CRRA型 C-CAPMの現実妥当性に関して再度検討する｡ 特に,

本稿では ｢日本における資産市場において CRRA型 C-CAPMの正当性を支持する実証分析

結果が得られるにもかかわらず, 資産価格変動を説明するには限定的である｣ という一般的

には理解し難い結論に至った原因が, 従来の標準的な GMMを用いたパラメーターに関する

推定・検定によるためであることを実証的に明らかにする｡ 具体的には, 近年 GMM推定・

検定を行う際に指摘されている弱識別の問題に着目し, 日本のデータにおいて確認されてこ

なかった相対的危険回避度のパラメーターが弱識別となっている可能性を実証的に検証す

る｡
2)

GMM推定・検定における弱識別の可能性を考慮することで, 日本における CRRA型 C-

CAPMの現実妥当性についての議論に関する重要な論点を計量経済学的な視点から提供で

きる｡ GMMを用いた理論モデルの妥当性を評価したこれまでの多くの先行研究は, GMM
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推定量が一致推定量であるという前提のもとで ｢パラメーター推定値の有意性｣ 及び ｢得ら

れた推定値のもとで理論モデルが含意する制約を満たすかどうか｣ という点に着目し現実妥

当性の検証が行われてきた｡ しかしながら, パラメーターが弱識別である状況下においては,

従来の標準的な漸近理論を用いた GMM推定量及び検定統計量に基づく分析結果が信用でき

なくなる｡ また, 弱識別の問題を考慮に入れることで, ｢理論モデルが含意する制約が現実

のデータの挙動を説明する上で有効な役割を果たしているか｣ という基準で理論モデルの現

実妥当性を評価することが可能となる｡

本稿の具体的な実証分析手順, 及び主要な分析結果は以下の通りである｡ はじめに, 先行

研究とサンプル期間が異なる日本のデータを用いることで, これまでの先行研究と同様の実

証結果が得られるかどうか確認する｡ データソースの違いがあるものの, 先行研究よりもサ

ンプル数を大幅に増やすことでより安定的な分析結果が得られることが期待できる｡ その上

で, Stock and Wright (2000) によって提案された弱識別に関して頑健な検定統計量を用い

ることで, 日本における CRRA型 C-CAPMの現実妥当性を検証するための実証モデルが弱

識別の問題に直面しているかどうか分析を行う｡ 分析結果によると, データソース及びサン

プル期間に違いはあるものの, Hamori (1992) と同様の推定・検定結果を得ることができる

ことがわかった｡ しかしながら, 相対的危険回避度パラメーターに関する弱識別の問題が極

めて深刻であり, CRRA型 C-CAPMが現実の日本の実質消費成長率と金融資産収益率の関

係を説明するためのモデルとして有効な役割を果たしていないことがわかった｡ このことは,

CRRA型 C-CAPMの現実妥当性が日本の資産市場において否定された実証結果であると言

える｡

本稿の構成は以下の通りである｡ 2節では, 本稿で分析を行う CRRA型 C-CAPMの推定・

検定モデルを説明し, GMM推定量の漸近分布に基づくこれまでの実証分析手順を確認する｡

3 節では, 本稿で使用されたデータを説明し, その基本統計量を報告する｡ 4 節では, 標準

的な GMM推定量の漸近分布に基づく分析結果を報告する｡ 5 節では, 弱識別に頑健な検定

統計量に関する説明を行い, 弱識別の可能性について検証を行う｡ 6 節で結語とする｡

2 CRRA型 C-CAPMに関する GMM推定・検定モデル

Hansen and Singleton (1982), Hamori (1992) 等に従い, 投資家が以下のような 1 階条件

に基づいた期待効用最大化行動を取る状況を考える｡

� �
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������
��������	�

�	
		


��
��
��� ( 1 )

ここで, �は一定の主観的割引率, ��は �期の消費, ����は時間に関して加法分離的で

����������������を満たす効用関数, �����
������������
��は ���期の資産�の粗収益率,
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���は�期の資産 �の資産価格, ���は資産 �保有に伴う収入 (配当等), ��は�期の情報集合

である｡ ( 1 )式は, 確率的割引ファクターが ��������
	��
����

	��
��
であるオイラー方程式に基

づいて投資家が投資決定を行っていることを意味している｡

各期の効用について, 相対的危険回避度が一定 ���の (CRRA 型) 効用関数 	�
��

�
���
� ������を仮定すると, ( 1 )式は以下のように書き換えられる｡

� �

���


�	 

��

���������

�
�

��
���
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なお, 確率的割引ファクターは, ��������

���


�	 

��

である｡ ���の時, 投資家はリスク回

避的であり, ���の時 (つまり, 割引率が一定), 投資家はリスク中立的であることが含意

される｡

多くの先行研究に従い, GMMを用いて CRRA型 C-CAPMにおける( 2 )式の 2 つのパラ

メーター��������を推定する｡ ����������


���


�	 

���

������, �������, ���������������,

�����������������������は真の値を表す) とし, ��が��に含まれる ���の操作変数ベ

クトルであるとすると, CRRA型 C-CAPM( 2 )から導かれるモーメント条件は以下のように

なる｡

������������������������� ( 3 )

モーメント条件( 3 )のサンプル対応は,

������
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�

���
�������
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������� ( 4 )

となる｡ GMM推定量 ������は, 以下の目的関数を最小化するように求められる｡

��	
�

���������������������� ( 5 )

なお, ��は �����ウエイト行列である｡ GMM推定量 ������を得るための 1 階条件は

以下のようになる｡

������������������ ( 6 )

なお, ������
�

�
��

���

������
����
����

���	 
である｡
標準的な仮定が満たされている場合, GMM推定量 ������は次のような漸近的性質を持

つことが知られている｡
3)

一致性：������→
�

�� ( 7 )

漸近正規性： �� �����������→
�

�������
����������

������ �
������

����������

( 8 )
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なお, ����������→
�
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�����
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�
��� →

�

�����は 
�����の長期共分散行列であると

する｡ 更に, ������
� の時の GMM推定量 ������

� �は漸近効率推定量となる｡

漸近効率性：  �������
� �����→

�

�������
����

� ������� ( 9 )

上記の漸近的特性を利用することで, GMM推定量 ������に関する検定を行うことがで

きる｡ ( 8 )式より, ������のもとでの�統計量は以下のように計算する｡

よって提案された 
�����の長期共分散行列推定量を ����������として計算する｡ 更に, 同

時制約 ����(つまり ���������) のもとでのWald統計量の漸近分布は以下のようになる｡

(11)式より, GMM推定量 ������の標準的な信頼集合の推定値は以下のようになる｡

������	
������� (12)

なお, �����は自由度 2のカイ 2乗分布 ����の ��������パーセント臨界値を表す｡

また, 先行研究に従い, モデルの特定化の検定を行う際の統計量として Hansen (1982)

によって提案された�統計量を計算する｡ 標準的な条件が満たされている場合, �統計量は

真のパラメーター��においてモーメント条件( 3 )が成立するという帰無仮説のもとで以下

の漸近分布に従う｡

��
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���������� �
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���������� �→

�

��������� (13)

なお, 効率 GMM推定量を計算する場合最適なウエイト行列���
� は未知なので, 多くの先

行研究に倣い実行可能な 2段階 GMM推定量及び Iterated GMM推定量を計算する｡ 本稿で

は, ウエイト行列を �������(�は単位行列) として( 6 )式を満たす GMM推定量 ��������を

計算し, ウエイト行列を ��������������������として再度( 6 )式を満たす GMM 推定量

���������������������を 2 段階 GMM推定量とする｡ 一方, Iterated GMM推定量は, GMM推

定量 ���������及びウエイト行列 �����������������������が収束するまで続けて繰り返し計算

を行って求められた推定量である｡ ����������が�の一致推定量であれば, これらの実行可

能な 2段階推定量及び Iterated GMM推定量は漸近的効率推定量と考えられる｡

弱識別に頑健な統計量を用いた日本における消費資産価格モデルの再検討 83

���
�������������

������������
� (10)

なお, ���������������������������������������������������������������������������������������

����������������は ������に関する分散共分散行列の推定値を表し, ������������ は

�����������の �����要素であることを表している｡ 本稿では, Newey and West (1987) に

��	
�������������������������������������→
�

����� (11)



3 使用データ及び基本統計量

本稿で用いられたデータは以下の通りである｡ まず, 実質消費成長率 �������は, 家計調

査による非耐久財消費支出 (季節調整値) を世帯人員数で割り, 更に消費者物価指数 (季節

調整値) で実質化を行った上で成長率を計算した｡
4)
分析対象とした資産収益率���は, 株式

収益率���, 長期国債収益率���, 翌日物コールレート (有担保, 月率換算) ��	

�とした｡

株式収益率に関して, 株価������は東証株価指数 (TOPIX) を使用し, 配当������は TOPIX

及び東証 1部平均配当利回りから導出した｡ 長期国債収益率に関して, 10年物国債利回りか

ら額面100円クーポン率 6％, 償還期限10年を仮定した国債価格 �����������を導出した｡
5)

株式収益率, 長期国債収益率, コールレートは, 消費者物価指数 (季節調整値) を用いて実

質化を行った上で粗収益率の計算を行った｡
6)
データの標本期間は1981年 2 月から2015年 8 月

までで, 標本数は415である｡

表 1 は使用したデータの基本統計量を示している｡ なお, Hamori (1992) 等の先行研究と

比較するために, 90年12月までのサンプル期間までの基本統計量も参考のために加えている｡

データセット及びサンプル期間の違いがあるものの, 基本統計量は Hamori (1992) で報

告されているものと整合的であることが確認できる｡ 特に, 株式実質収益率の平均値はおよ

そ1.5％で標準偏差は0.04程度, 長期国債実質収益率の平均値はおよそ0.5％で標準偏差は0.02

程度となっており, Hamori (1992) で報告されているものと極めて近いことがわかる｡ 株式

実質収益率の平均値は長期国債実質収益率及び実質コールレートよりも高く, ある程度の株

式プレミアムが平均的に存在していることも確認できる｡ なお, 実質コールレートの平均値

が90年12月までと比べて低くなっているが, これは90年代後半以降の低金利期間を含んでい

ることが反映されているためである｡
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表 1 基本統計量

サンプル 平均値 標準偏差 最大値 最小値

CG フルサンプル 1.0005 0.0145 1.0881 0.8681

90年12月まで 1.0007 0.0132 1.0545 0.9350

SR フルサンプル 1.0155 0.0473 1.1496 0.8046

90年12月まで 1.0195 0.0428 1.1104 0.8670

BR フルサンプル 1.0053 0.0193 1.1110 0.9294

90年12月まで 1.0055 0.0283 1.1110 0.9294

CALLR フルサンプル 1.0012 0.0030 1.0115 0.9835

90年12月まで 1.0032 0.0030 1.0115 0.9924

注：変数名は以下の通り｡ CG： 1 人当たり実質消費成長率 (非耐久財), SR：株式実
質収益率, BR：長期国債実質収益率, CALLR：実質コールレート｡



4 標準的な漸近分布に基づく日本の CRRA型 C-CAPMの推定・検定

本節では, 標準的な GMM推定量の漸近分布に基づいた推定・検定結果を報告する｡ 本稿

では, ������������������に含まれる資産実質収益率 ������として株式実質収益率 �������

と長期国債実質収益率 �������を用いた 2 資産モデルとそれに加えて実質コールレート

���	

����を用いた 3資産モデルの推定及び検定を行う｡ また, 実質消費成長率, 株式実質

収益率, 長期国債実質収益率, 実質コールレートのそれぞれ�期, ���期, ����期の値を

操作変数として採用する �����������������������������������	

�����������������｡ ま

た, ���������の Newey and West (1987) に基づく長期共分散推定値を計算する際のラグト

ランケーション値を 5 期に設定する｡ なお, 初期値として �������と設定した上で

Newton法を用いて非線形最適化を行う｡ 本節は, ウエイト行列の初期値を単位行列とした

Iterated GMM推定値及び�統計量を報告する｡

表 2は得られた Iterated GMM推定値���及び�統計量である｡ 丸括弧内の値は各推定値

に関する Newey and West (1987) に基づく Heteroskedasticity and Autocorrelation Consistent

(HAC) 標準誤差推定値を表し, 角括弧内の値はカイ 2 乗分布から計算された�統計量に関

する�値 (自由度はモーメント条件の数��) を表す｡

表 2 で得られた分析結果は, Hamori (1992) と同様の推定・検定結果であることが確認で

きる｡ 主観的割引率の推定値�はおよそ0.99であり, 経済理論とも整合的であると言える｡

また, 相対的危険回避度に関するパラメーター推定値 �は0.178及び0.146であり, Hamori

(1992), Baba (2000) 及び Ono et al. (2004) で報告されている推定結果に極めて近く, �	�

という経済理論とも整合的である｡ なお, 実質コールレートを加えた 3資産モデルの場合,

パラメーター推定値の標準誤差が小さくなる傾向が見られる｡ このことは, 計量経済学的に

は, 標準的な仮定のもとモーメント条件が増えるにつれて推定の効率性が上昇することが期
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表 2 GMM推定・検定結果 (Iterated GMM推定)

資産 �� � � �統計量

SR, BR Iterated 0.995 0.178 31.324

(0.001) (0.073) [0.145]

SR, BR, CALLR Iterated 0.999 0.146 48.602

(0.000) (0.022) [0.096]

注：��は GMM推定の際に使用されたウエイト行列の計算方法を表す｡ 丸括弧
内の値は各推定値に関する Newey and West (1987) に基づく HAC標準誤差
推定値 (ラグトランケーション値は 5) を表し, 角括弧内の値はカイ 2乗分
布から計算された�統計量に関する�値 (自由度はモーメント条件の数－2)
を表す｡ 変数名は以下の通り｡ SR：株式実質収益率, BR：長期国債実質収
益率, CALLR：実質コールレート｡



待できるためであると考えられる｡ 更に, 通常の有意水準のもとでは�統計量がカイ 2乗分

布に従うという帰無仮説を棄却できないことがわかる｡ これらの分析結果は, 標準的な

GMM推定量の漸近分布に基づいた場合には, Hamori (1992) によって報告された推定・検

定結果がデータソースやサンプル期間に違いはあれども再現可能であることを示唆している｡

5 弱識別の可能性の検証

前節では, 従来の先行研究に沿った形で日本の CRRA型 C-CAPMの分析を行ったところ,

たとえデータソースやサンプル期間を変更したとしても Hamori (1992) と整合的な推定・

検定結果が得られることが確認できた｡ もし GMM推定量 ������が真のパラメーター��に

確率収束するならば, GMM推定量 ������に関する標準的な漸近分布から導出された検定

統計量(10)(13)に基づく分析は経済理論の現実妥当性の検証を行う上で有用であると計量経

済学的には考えられる｡ そのため, 従来の標準的な GMM推定値の漸近分布に基づいて分析

を行った前節の実証結果は, CRRA型 C-CAPMが日本の資産市場では成立していることを

主張した Hamori (1992) を支持する結果であると言えるかもしれない｡

しかしながら, 弱い操作変数及びモデルパラメーターの弱識別の問題を軽視することで,

GMMを用いた実証分析において誤った結論を導く可能性がある｡ もしモデルパラメーター

が弱識別である場合, GMM推定量 ������は一致性( 7 )を満たさず, 標準的な漸近分布( 8 )

にも従わない｡ 従って, ������を用いた検定統計量(10)(11)(13)も異なる漸近分布に従う｡

そのため, 前節の分析結果が全て信用できないものとなる｡

そこで, 本節では日本の C-CAPMの実証分析において弱識別の問題が生じている可能性

を検証する｡ 最初に, Stock and Wright (2000) によって提案された弱識別においても頑健

なパラメーターに関する検定統計量を紹介する｡ 次に, 実際に本稿で使用されたデータ及び

推定・検定モデルのもとで弱識別の問題が生じているかどうか検証を行う｡

5.1 弱識別に頑健な検定統計量

最初に, GMMの枠組みにおける弱識別の問題について簡単にまとめておこう｡ もしモデ

ルパラメーター�が識別されているならば, �が真の値��のもとでモーメント条件( 3 )が

成立するだけではなく, 以下の条件が成立することが必要となる｡

�������������for ����� (14)

�が弱識別であるというのは, 以下のような状況を指す｡
7)

�������������for ����� (15)

(15)式の状況下にある場合, GMM推定量 ������を得るための 1階条件( 6 )が �	��以外
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の値でも成立する｡ 従って, Stock and Wright (2000) が示したように, (15)式のようなパ

ラメーター�が弱識別の状況下では, たとえ大標本下においても GMM推定量 ������の一

致性( 7 )や漸近正規性( 8 )が損なわれることになる｡
8)

Stock and Wright (2000) は, GMMの枠組みにおける Anderson and Rubin (1949) タイプ

の統計量 (GMM-AR統計量) が, モデルパラメーター�が弱識別かどうかにかかわらず以

下のような漸近分布に従うことを示している｡

�GMM-AR�������������	�������������→



������ (16)

なお, 	�����は, 統計量を計算する際に用いた 	���������ではなく, ����のもとで評価さ

れた ������の長期共分散推定量を表している｡ Stock and Wright (2000) は, 弱識別の可能

性を検証するために GMM-AR統計量を使った以下のような �についての ��������パー

セント信頼集合 (S集合) の推定値を用いることを提案している｡

����GMM-AR����������	� (17)

なお, �����は自由度�のカイ 2乗分布の ��������パーセント臨界値を表す｡

標準的な GMM推定量における漸近分布に基づく検定と GMM-AR統計量に基づく検定の

違いは( 6 )式で得られる GMM推定量 ������を用いるか否かにある｡ 弱識別の状況下にあ

る場合, GMM推定量 ������の一致性が成立しない｡ GMM-AR統計量は�が弱識別かどう

かにかかわらず(16)式の漸近分布に従うという性質を利用することで, GMM推定値 ������

を用いずに, 代わりに ����のもとで 1階条件( 6 )式が成立するかどうかという基準に基づ

いてパラメーターの信頼区間の推定を考えている｡ 従って, GMM-AR統計量に基づく S集

合(17)は(15)式のようなパラメーターが弱識別の状況下においても頑健であると言える｡

GMMの枠組みにおける弱識別の兆候を実証的に確認するために, 本稿では以下の 3点を

確認する｡ 第 1 に, データ・推定・検定モデルは変更せず推定方法のみを変更したことで

GMM推定値 ������に大きな違いが生じるかどうか確認する｡ 2 節で説明したように, 標

準的な仮定のもとでは ｢任意の｣ 正値定符号行列 ��をウエイト行列とする GMM推定値

������は一致推定量となる｡ しかしながら, 弱識別の状況下における GMM推定値 ������

は一致性を持たない｡ そのため, 弱識別の状況下において, 漸近的には大きな違いを及ぼさ

ないわずかな推定方法の変更によっても得られる推定値が頑健ではない可能性がある｡ そこ

で, 2 段階 GMM推定量やウエイト行列を�や ��
���
�������

����とした場合の GMM推定量

及び 統計量を計算し, 前節の Iterated GMM推定の結果と比較を行う｡

第 2 に, S集合と標準的な GMM推定量に関する漸近分布に基づく信頼集合の推定結果を

比較する｡ もし識別が良好な場合, 弱識別の状況下においても頑健な S集合(17)と標準的

な GMM推定量に関する漸近分布に基づく信頼集合(12)の推定結果は (S集合が標準的な
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GMM推定量に関する漸近分布に基づく信頼集合と比べて効率的ではないものの) 概ね一致

することが知られている｡ しかしながら, もし弱識別の状況であるならば両者が必ずしも合

致せずに S集合の推定値が広範囲のパラメーター値を含むことになる｡

第 3 に, GMM推定値を計算する際の目的関数の形状を確認する｡ ( 5 )式と(16)式を比較

すれば明らかなように, GMM-AR統計量はウエイト行列��を ��������とした時の目的関数

そのものである｡
9)
モーメントが(15)式の状況下にあるということは, GMM推定値 ������

以外の仮説値��で評価した GMM-AR統計量が( 5 )式の値 (�統計量) とほとんど変わらな

いことを意味する｡ 従って, パラメーターが弱識別である場合には目的関数の形状が GMM

推定値 ������近傍において平らに近い状態になっていることが予想される｡
10)

5.2 分析結果

最初に, ウエイト行列を変更した場合の GMM推定・検定を行った場合の実証結果を報告

する｡ 表 3 は, ウエイト行列��を������	����( 2 段階 GMM推定), 	, 及び ���
�

�������

����

とした場合のパラメーター推定値, そしてそれぞれの�統計量を示している｡

表 3からわかるように, データ及び推定・検定モデルを変更していないにもかかわらずウ

エイト行列を変更するだけで全く異なる相対的危険回避度の推定値�が得られることがわ
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表 3 GMM推定・検定結果 (代替的なウエイト行列を用いた場合)

資産 �� �� � �統計量

SR, BR 2 段階 0.980 7.882 30.269

(0.004) (2.075) [0.176]

	 0.944 18.667 32.202

(0.023) (5.999) [0.122]

���
�

�������

���� 0.990 0.252 30.636

(0.002) (0.138) [0.165]

SR, BR, CALLR 2 段階 0.963 16.602 48.414

(0.007) (2.268) [0.099]

	 0.943 19.245 48.489

(0.020) (5.867) [0.098]

���
�

�������

���� 0.993 0.193 51.173

(0.001) (0.095) [0.061]

注：��は GMM推定の際に使用されたウエイト行列の計算方法を表す｡ 丸括弧内の値
は各推定値に関する Newey and West (1987) に基づく HAC標準誤差推定値 (ラグ
トランケーション値は 5) を表し, 角括弧内の値はカイ 2 乗分布から計算された�

統計量に関する�値 (自由度はモーメント条件の数－2) を表す｡ 変数名は以下の
通り｡ SR：株式実質収益率, BR：長期国債実質収益率, CALLR：実質コールレー
ト｡



かる｡ 特に, ���������
�������

����とした場合は表 2 で得られた Iterated GMM推定値の結

果とある程度整合的ではあるものの, 2 段階 GMM及び ����とした場合の�	は極端に大

きな値となることがわかる｡ 標準的な GMM推定値の漸近分布に基づいた場合ウエイト行列

��の違いにかかわらず GMM推定値は一致性を満たすものと考えられるが, この計量経済

学の理論的含意と整合的な結果であるとは考えにくい｡

加えて, どのウエイト行列を用いた場合においても
統計量がカイ 2乗分布に従うという

帰無仮説を通常の有意水準のもとでは棄却できないことがわかる｡ このことは, 標準的な

GMM推定値の漸近分布に基づいてモデルの検証を行うと, 現実の実質消費成長率と実質金

融資産収益率において, 相対的危険回避度パラメーター�が0.2程度であろうが10以上の極

端に大きな値であろうが CRRA型 C-CAPMに基づくモーメント条件を満たすという意味で

モデルの正当性を支持する結果であると言えてしまう｡ しかしながら, 相対的危険回避度パ

ラメーター�が0.2程度であるか, 10以上の極端に大きな値であるかどうかでは経済学的な

含意は全く異なる｡ 堀 (1996), Nakano and Saito (1998), 祝迫 (2001) が指摘するように,

相対的危険回避度パラメーター�が0.2程度である場合, 確率的割引ファクターとしての実

質消費成長率による金融資産収益率に関する説明力は極めて小さい｡ 一方, 相対的危険回避

度パラメーターが極端に大きいという結果は, Mehra and Prescott (1985) が指摘した株式

プレミアムパズルが日本においても生じていることを意味している｡ つまり, 標準的な

GMM推定値の漸近分布に基づいた場合, 推定方法を少し変更さえすれば経済学的な含意が

全く異なる結論を導くことができてしまう｡ このことは経済理論の現実妥当性を検証する上

では深刻な問題であろう｡

次に, 弱識別に頑健な統計量と標準的な統計量を用いた信頼区間推定値を比較する｡ 図 1

は, 株式実質収益率と長期国債実質収益率の 2 資産を用いたモデルに関して横軸に仮説値

����, 縦軸に仮説値 ����としたもとでの有意水準90％での S集合(17)と標準的な GMM推

定に基づく信頼集合(12)の推定値を比較したものである｡ シャドー部分は S集合の推定値

を表し, 実線は標準的な GMM推定に基づく信頼集合の推定値を表している｡

図 1 から明らかなように, 弱識別に関して頑健な信頼区間である S集合の推定値と標準

的な漸近分布に基づく信頼集合の推定値が大きく異なっていることがわかる｡ 特に, �に関

する S集合の推定値は標準的な信頼集合の推定値と比較的整合的であるものの, �に関して

は 0以上の非常に広範囲な仮説値も含んでいることがわかる｡ このことは, �に関する識別

に関しては比較的良好ではある可能性を示唆しているものの, �に関しては弱識別の問題が

深刻であることを示唆している｡
11)

更に, GMM推定値を計算する際の目的関数の形状を確認する｡ ここでは, 相対的危険回

避度に関するパラメーター�の弱識別の問題に焦点を当てるために, �が強識別であると想
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定したもとでの GMM-AR統計量 (Concentrated GMM-AR統計量) を計算する｡ Stock and

Wright (2000) が示したように, 弱識別の可能性のあるパラメーターをある仮説値に固定し

た時の強識別されているパラメーターの GMM 推定量は一致推定量となる｡ Stock and

Wright (2000) は, この漸近的特性を利用して, GMM推定量������を用いた ����に関する

Concentrated GMM-AR統計量が以下のような漸近分布に従うことを示している｡

�GMM-AR Concentrated����������������������������	�����������������������

→



�������� (18)

図 2 は, 株式実質収益率と長期国債実質収益率の 2 資産を用いたモデルに関して

Concentrated GMM-AR統計量を計算した結果を示したものである｡ 実線は ����に関する

Concentrated GMM-AR統計量を表し, 点線は自由度 �����のカイ 2 乗分布に基づく90％

臨界値の値を表している｡

図 2 からわかるように, GMM 点推定値 ���0.178 近傍の仮説値 ���� で評価した

Concentrated GMM-AR統計量が平らになっており, たとえ 4 を超えた値で評価したとして

もカイ 2乗分布に基づく90％臨界値を下回っていることがわかる｡ このような目的関数の形

状が非常に大きな S集合の信頼区間推定値となる結果をもたらしていることがわかる｡

この相対的危険回避度のパラメーター�が弱識別に陥っている兆候は, 実質コールレー

トを加えた 3資産モデルにおいても確認できる｡ 図 3 は ���������に関する S集合と標準

的な信頼集合の推定値を比較したもので, 図 4 は ����に関する Concentrated GMM-AR統

計量を示したものである｡ 図 3を見ると, 実質コールレートを加えた 3資産モデルにおいて,
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図 1 パラメーター���に関する S集合と標準的な信頼集合の推定値：
2資産 (SR, BR) モデル
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前節で確認されたように標準的な信頼集合の推定値は 2資産モデルの結果と比較して小さく

なる傾向がある一方で, S集合の推定値は 2資産モデルの場合と比較して非常に広範囲のパ

ラメーター領域を含む傾向があることがわかる｡ 特に, 弱識別の可能性を考慮すると, 福田

(1993) によって報告された ���の領域も S集合の推定値に含まれることになる｡ また図

4 を見ると, ����のほとんどの値において Concentrated GMM-AR統計量が平らになって
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図 2 ����に関する Concentrated GMM-AR統計量： 2資産 (SR, BR) モデル
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図 3 パラメーター���に関する S集合と標準的な信頼集合の推定値：
3資産 (SR, BR, CALLR) モデル
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いることがわかる｡

弱識別の可能性を考慮に入れることによって, 従来の標準的な GMMの漸近分布を用いた

分析とは全く異なる日本の CRRA型 C-CAPMの現実妥当性に関する含意が得られる｡ GMM

推定量 ������が真のパラメーターに確率収束するという GMM推定量の一致性( 7 )が成立

するという前提のもとで経済モデルから導出されるモーメント条件( 3 )が ��������におい

て成立するかどうかを従来の�統計量の漸近分布(13)に基づいて分析を行うと, CRRA型

C-CAPMの特定化の正当性を支持する結果と考えることができる｡ しかしながら, GMM推

定量の一致性( 7 )が成立するという前提自体が疑わしく, 従来の標準的な GMMの漸近分布

を用いた分析結果が信用できるものであるとは言い難い｡ 更に, モデルパラメーター�が

弱識別になっているということは, 理論モデルから導出されるモーメントを現実のデータに

応用すると(15)式のような状況下にあるということを意味する｡ つまり, CRRA型 C-CAPM

に基づいて導出される実質消費成長率と実質金融資産収益率間の関係が現実の日本のデータ

の挙動を説明する上で全く有効な役割を果たしていない, という意味で現実妥当性を否定し

た結果であると言える｡

6 最 後 に

GMMを用いた実証分析に弱識別の可能性を考慮に入れることは, 理論モデルの現実妥当

性を評価する上で極めて重要である｡ GMMを用いた理論モデルの妥当性を評価したこれま

での多くの先行研究は, GMM推定量が一致推定量であるという前提のもとで ｢パラメーター

推定値の有意性｣ 及び ｢得られた推定値のもとで理論モデルが含意する制約を満たすかどう
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か｣ という意味での現実妥当性の検証に焦点を当ててきた｡ しかしながら, モデルパラメー

ターが弱識別である状況下においては, 従来の標準的な漸近理論を用いた GMM推定量及び

検定統計量に基づく分析結果が信頼できなくなる｡ 更に, 弱識別の状況下においても頑健な

統計量を用いることで, これまで軽視されてきた ｢理論モデルが含意する制約が現実のデー

タを説明する上で有効な役割を果たしているか｣ という意味での現実妥当性を評価すること

ができる｡

本稿の実証分析結果は, 改めて日本における CRRA型 C-CAPMの現実妥当性に疑問を呈

するものである｡ 標準的な GMM推定量の漸近分布に基づいた場合, あたかも CRRA型 C-

CAPMが日本の資産市場において成立していることを示唆するような分析結果を得ること

ができる｡ しかしながら, GMM推定量が一致性を有するという前提自体が疑われることが

実証的に明らかになった｡ このことは, 従来の標準的な GMM推定量の漸近分布に基づく実

証分析結果の信用性が低いことを意味している｡ 更に, モデルパラメーターが弱識別になっ

ているという実証結果は, CRRA型 C-CAPMが現実の日本の実質消費成長率と金融資産収

益率の関係を説明するためのモデルとして有効な役割を果たしていないことを意味する｡ つ

まり, 現実の日本の実質消費成長率と実質金融資産収益率を説明するモデルとしての CRRA

型 C-CAPMの現実妥当性を完全に否定した実証結果であると言える｡

もしモデルパラメーターが弱識別の問題に陥っていたのであれば, これまで先行研究で報

告されてきた日本における CRRA型 C-CAPMの現実妥当性に関する分析結果・議論もより

理解しやすくなる｡ 従来の標準的な GMM 推定量の漸近分布に基づいた場合, Hamori

(1992) らの先行研究と同様の推定・検定結果を導くこともできる｡ 谷川 (1994) は Hamori

(1992) の結果が頑健ではないことを報告しているが, モデルパラメーターが弱識別下にあ

る場合 GMM推定量は一致性を満たさず GMM推定結果が大きく異なりうる｡ 更に, Nakano

and Saito (1998), 堀 (1996) 及び祝迫 (2001) 等は, 推定された相対的危険回避度のパラ

メーター推定値が極度に小さく確率的割引ファクターである実質消費成長率が果たす役割が

実質金融資産収益率を説明する上で限定的であることを主張しているが, モデルパラメーター

が弱識別に陥っており CRRA型 C-CAPMが現実の日本の実質消費成長率と実質金融資産収

益率を説明するモデルとして全く機能していないのであれば当然であろう｡

GMM推定・検定における弱識別の問題は極めて深刻である｡ 現在では, 政策決定等で動

学的マクロ経済モデルが利用されることが主流となり, 現実の動学的マクロ経済モデルの構

造パラメーターの推定及び現実妥当性を検証する際に GMMを応用することが標準的となっ

ている｡ しかしながら, 弱識別の可能性を無視した場合全く信用できない分析結果を導いて

しまう可能性がある｡ その場合, 得られた実証結果を政策決定等に用いることで現状判断を

誤る可能性すらありうる｡ 弱識別の可能性を無視してマクロ経済モデルを現実の経済に応用
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することは, 実務的にも非常に危険であると言える｡

なお, 本稿は C-CAPM及び GMM自体の有用性自体を否定するものではない｡ 消費に関

するオイラー方程式は動学マクロモデルを構築する上で中心的な役割を果たしている以上,

C-CAPMのような金融市場とマクロ経済の関係に関する経済理論の現実妥当性を検証する

ことは今後も必要不可欠である｡ そして, 動学的マクロ経済モデルの構造パラメーター推定・

モデルの現実妥当性を検証する上で GMMが極めて有用な実証分析手法であることも議論の

余地はない｡ 重要なことは, 我々実証研究者が近年の弱識別の可能性を考慮に入れた検定手

法の発展によって理論モデルの現実妥当性を新たな視点で検証することが可能になったこと

を認識するとともに, その重要性を謙虚に受け止めなければならないということである｡
12)

注

＊ 本稿は, 日本学術振興会科学研究費補助金による研究成果の一部である｡

1) Baba (2000) は, CRRA型 C-CAPMと貨幣が含まれる効用関数に基づく資産価格モデル (M-

CAPM) が過剰識別制約を満たすという意味で習慣形成モデルやキャッシュインアドバンスモデ

ルと比較してパフォーマンスが良いことを報告している｡ Ono et al. (2004) は, Ono (2001) 等

で用いられた消費と流動性の間の限界代替率に正の下限値が起こりうる効用関数を想定したオイ

ラー方程式に関して GMM推定・検定を行い, 非飽和的な流動性選好が日本のデータにおいて支

持されることを主張している｡

2) GMMの枠組みにおける弱識別の問題に関する包括的な展望論文として Stock et al. (2002) が

ある｡

3) 詳しい仮定及び証明に関しては Hansen (1982) を参照｡

4) 消費支出として食料を使用した場合や消費水準指数 (食料) を使用した場合もほとんど同様の

実証結果が得られた｡

5) 本稿では, 国債先物取引での取引対象を参考に, 標準物と呼ばれる架空債券を想定することに

した｡

6) 消費支出 (非耐久財, 食料), 消費水準指数 (食料), 世帯人員, TOPIX, 東証 1部平均配当利

回り, 10年物国債利回り, 消費者物価指数は日経 NEEDS Financial Questから入手した｡

7) Stock and Wright (2000) は(15)式を nearly uninformativeなモーメント条件と呼んでいる｡

8) パラメーターが弱識別の状況(15)のもとでの GMM推定量 ������の漸近分布に関しては Stock

and Wright (2000) を参照｡

9) Hansen et al. (1996) は ����������とした以下の目的関数を最小化するように求められた

Continuous updated GMM 推定量を提案している｡

min
δ

����＝�	������������	����

10) 目的関数が GMM推定値近傍においても平らに近い形状になっている結果として, (17)式で定

義された S集合の推定値は非常に大きなパラメーター区間を含むことになる｡

11) ただし, Stock and Wright (2000) が示したように, たとえ
が強識別であったとしても, も

し�が弱識別であれば, 強識別パラメーター
の GMM推定値 
�����が一致性や漸近正規性を
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満たさない｡

12) 弱識別の可能性を考慮に入れたニューケインジアンフィリップス曲線の推定及び現実妥当性の

検証に関する実証研究として, 例えば Ma (2002), Mavroeidis (2004), Mavroeidis (2005),

Kleibergen and Mavroeidis (2009), Mavroeidis et al. (2014) 等が挙げられる｡ また, 弱識別の可

能性を考慮に入れたフォワードルッキング型政策反応関数の推定に関する実証研究としては, 例

えば Mavroeidis (2004) や Shibamoto (2008) が挙げられる｡
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