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１． 序

　前稿（平田［１９９４１）では，１９５５年以降の日本の暦年データを用いた消費関数の推定結果を報告

した。本稿では，同一の観測期問における四半期テータを用いた消費関数の推定結果を報告する 。

　前稿でも述べたように，最近の消費関数の研究は，計量経済学の手法面からの検討（こうした

方向の分析に関する展望として，Ｈｅｎｄｒｙ［１９９０１等がある）と合理的期待形成理論を用いた経済理論

面からの検討（こうした方向の分析の展望としては，Ｈ．１１［１９８９Ｌ　Ｄ。。ｔｏｎ［１９９２１等がある）という２

つの側面から進展している。計量経済学的な展開では，理論モテルに関しては，これまで伝統的

に利用されてきた，基本的な消費関数の特定化を採用した上で，最近開発された計量経済学の手

法を利用して，テータの統計学的性質が回帰分析によっ て， 望ましい推定結果を導くための条件

を満たしているのかどうかに多様な検定を施した上で，条件を満たさない場合には，データに各
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　１）
種の変換を施してから分析を進めるという形の研究が行われている 。

　一方，理論的な進展は，消費関数の基礎理論として，恒常所得仮説あるいはこれと基本的には

同一の則提であると考えられる，ライフ ・サイクル仮説を採用した上で，現実のデータがこうし

た仮説を満たす形で変動しているのかどうかを，各種の条件の下で評価するという形の議論の展

開が広く研究されている 。

　前者の議論の出発点となっ た論文は，Ｄａｖ１ｄｓｏｎ－Ｈｅｎｄｒｙ－Ｓｒｂａ－Ｙｏｕ［１９７８１（ＤＨＳＹと略して呼

ぶことが多いので，本稿でもこの論文を参昭するときはＤＨＳＹと呼ぶ）であり ，後者の議論の出発点と

なっ たのは，Ｈａ１１［１９７８１である。前者の分析方向は，主として英国の経済学界で幅広い議論が

展開され，後者の分析方向は，米国の経済学界を中心に展開された。しかしながら，現在では両

方向の分析ともに，国境を越えて幅広く展開されている。前稿では，こうした１９７８年以降の消費
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関数に関連する議論の展開を意識しつつも ，伝統的な理論モデルの定式化に従い，計量経済学的

にも伝統的な手法を用いて分析を行 った 。

　本稿では，最近の計量経済学の手法面の展開が，日本の消費関数の推定に関する問題点にどの

ような形で光を当てることができるのかを意識しつつ，前稿で指摘した，暦年データを用いた ，

日本の消費関数推定上の問題占が，四半期データを用いた場合にとのような形で表現されるのか

を先ず検討する 。

　前稿で報告した，暦年データを用いた消費関数の推定結果において問題になっ た諸点は ，

　１）実質家計可処分所得を王要な説明変数として，実質家計最終消費支出を説明した場合には ，

　　各説明変数の符号条件，パラメータ推定値の有意性，回帰式の説明力といっ た点に関しては ，

　　問題がないが，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が非常に小さくなり ，撹乱項に１階の自己相関

　　が存在することが示される 。

　２）データの１階の階差を取った上で，同様の関数型を用いて推定した場合に，１）の方法に

　　よっ て推定されたパラメータ推定値との間の対応関係が明確ではなく ，理論的に想定される

　　値とも対応しない 。

　３）１），２）の問題点は，消費関数の説明変数として，家計金融資産残高，金利，物価上昇率

　　等の変数を追加した場合にも完全には解消されない 。

といっ たものであ った。上に記した消費関数推定上の問題点は，最近の計量経済学の理論的な説
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　２）
明方法によれば，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ（見せかけの回帰）といわれる問題に対応している 。

　上記の問題を意識した場合の，本稿における第１の目的は，日本の消費関数を四半期テータを

用いて推定した場合にも ，暦年データを用いて推定した場合と同様に ，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ に

対応する状況が発生するのかどうかを確認、することである 。

　本稿における第２の目的は，四半期データを用いて推定を行う場合には，暦年データを用いて

推定した場合と比べて追加的な問題として，テータの季即変動を調整する必要が生じるので，テ

ータの季即変動の状況を明確にしておくことがある。これに関する１つの解決方法は，テータに

何らかの季節調整法を適用した上で，回帰分析を行うことである。しかしながら本稿では，我々

の利用するテータの季即変動形態を吟味することを目指して，季節タミー変数を利用することに

よっ て， どこまでこの問題を解消することができるのかを検討する 。

　本稿における第３の目的は，前稿でも問題点としては意識したが，サンプル数の制約から明示

的には取りあげることをしなか った，消費関数に関する構造変化の問題を明示的に取り上げ，状

況を確認、することである 。

　本稿における最後のそして最大の目的は，消費関数の推定における ，Ｓｐｕｒ１ｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓ１ｏｎ の

問題に解決を与えることである。こうした方向での分析の方法は，１９８０年代に計量経済学の手法

面， 具体的なデータを用いた分析面共に，大きく展開した分野である。現在では ，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ　Ｒｅ－

ｇｒｅＳＳ１ｏｎ に対する標準的な解決方法が確立している。ここでの考え方は，伝統的な計量経済学の

分析における基本的な則提である，「回帰分析における説明変数は非確率変数であり ，従属変数

のみが確率変数である」から離れ，説明変数も従属変数も ，一定の時系列プロセスに従う確率変

数であることを議論の出発点とするというものであり ，ここではデータの定常性の評価が重要な
　　　　３）
問題となる。しかしながら，日本のテータを利用したこうした方向からの研究には充分な蓄積が
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あるとは考えられない。よっ て， 本稿の後半では次稿おいて日本の消費関数における ，Ｓｐｕｒ１ｏｕｓ

Ｒｅｇｒｅｓｓｌｏｎの問題を解決することを目指し，前稿で利用した，暦年テータと本稿で取り上げた ，

四半期テータの両者に付いて，消費関数の推定に利用されるデータの時系列テータとしての性質

の吟味を行うことを目指す 。

　本稿の構成は，序に続く２節で，日本の消費関数を推定する場合に利用される基本的なテータ

の動向を視覚的に検討する。ここでは，暦年データを用いた場合に比して四半期テータを利用す

る場合には，どのような問題を追加的に検討する必要があるのかを指摘する。３節では，暦年デ

ータを用いて消費関数を推定した場合に基本的な関数型として採用したいくつかの関数型を用い

て， 四半期データを用いて推定した結果を提示し，両者の間にどのような対応関係が存在するの

かを検討し，四半期データを用いた場合にも ，暦年データを用いた場合と類似の問題が発生する

ことを指摘する。４節では ，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ に関連する問題を考える上で，基本的な検討

事項となるデータの定常性を評価する為の単位根検定に関して，季節性のないデータを対象とす

る場合に付いて説明し，暦年べ一スの日本の消費関数を推定する際に利用する基本的なデータを

対象に単位根検定を施し，これらの時系列データとしての性質を吟味する。５節では，季節性の

あるデータを対象とする単位根検定の方法に付いて説明し，四半期べ一スの日本の消費関数を推

定する際に利用する基本的なデータを対象に単位根検定を施し，これらの時系列データとしての

性質を吟味する。６節で本稿の結果を整理し，今後の展開方向を探る 。

２． 基本的なデータの動向

　本節では，消費関数の推定に用いられる，基本的なテータである，実質家計最終消費支出と実

質家計可処分所得との観測期間における変動をグラフによっ て確認する。ここでは，両変数とも

人ロー人当たりの変数に変換した上でグラフによる検討を行う 。

　次ぺ一ジの図１に示したのが，人ロー人当たり実質家計可処分所得（ＹＤＨ８５Ｐ）と人ロー人当

たり実質家計最終消費支出（ＣＨ８５Ｐ）とを生の数字でグラフ化したものである。また，図２に

示したのは，両変数の自然対数値をグラフ化したものである。図から明らかであるように，四半

期データを用いる場合には暦年データを用いた場合と比較するとデータの季節変動の問題を追加

的に検討しておかなければならない。もちろん，データの季節変動の問題を何らかの季節調整法

を用いて解決することも一つの方法である。しかしながら，データに何らかの季節調整法を適用

した場合には，季節調整法自身の選択の問題が発生し，季節調整法を利用することによっ て， デ

ータの持つ各種の性質を打ち消す可能性もある。こうした季節調整法の選択を考える場合にも ，

季節調整を行っていないデータに関する分析の結果が一定の情報を与えると考えることができる

ので，ここでは季節調整を施していない生のデータを利用して各種の分析を行っていくことにす

る。 このような選択を行う他の理由として，以下で我々が利用していく最近の計量経済学の手法

においては，データの定常性の評価が重要な問題となり ，こうした定常性の評価方法が季節調整

を行ったデータの場合と季節調整を行っていないデータの場合とでは異なり ，季節調整を行った

場合のデータに関しては，暦年データを用いた場合と同じ方法が適用できるのに対して，季節調
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図１　家計の１人当たり実質消費支出と実質可処分所得
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図２　家計の１人当たり実質消費支出と実質可処分所得（対数値）
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整を行っていない場合のデータに関しては，別途に考える必要があり ，ここで両者の方法を比較

するという目的もある 。

　ところで，図１ ，２を季即変動の観点から見ると ，日本の消費関数を考える場合には，季即変

動形態の評価が非常にや っかいな問題となることが予想される。その第１の理由として，日本の

データでは，実質家計可処分所得も実質家計最終消費支出も季節的変動が非常に大きくなっ てい

ることである。ＤＨＳＹに示されている英国のデータと比べた場合に，日本における変動幅の方

がはるかに大きいと考えられる。この理由は明白であり ，日本においては，ボーナス制度があ っ

て， 夏の６月か７月と冬１２月にボーナスが支払われているからである。この結果日本では，実質

家計最終消費支出の季節変動幅よりも実質家計可処分所得の季即変動幅の方が大きくなっ ている 。

通常消費関数における季節性は，消費支出が季節的に変動することを指していると考えられるの

で， 日本の消費関数の推定結果を評価する場合にはこの点にも注意が必要となる 。

　図１ ，２に関して季即変動の占から圧意しておくべきもう一占は，実質家計可処分所得の季節
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　４）
変動形態が観測期問の途中で，変化していることである。観測期間の前半では，第４四半期の値
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　　図３　家計の１人当たり実質消費支出と実質可処分所得（対数値問の相関）
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が非常に大きくなるのが，季即変動における主要な特徴であるが，観測期間の後半になるに従 っ

て， 第２四半期の値に比して第３四半期の値が小さくなるという状況が発生している。こうした

変化は，観測期間の中央（１９７１年頃から）で，第２四半期の値に比して，第３四半期の値の増加

幅が小さくなるという形で変化が発生しており ，１９７８年以降では，第２四半期の値に比して第３

四半期の値の方が小さくなっ ており ，この減少幅が次第に拡大している。こうした関係がとのよ
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　５）
うな理由で発生しているのかは明確ではないが，四半期テータを用いた消費関数の推定を行う際

には注意しておく必要がある（実際には，これは家計可処分所得を説明変数として用いる全ての関数に

共通の問題である）。

　季即変動要因を除いた，テータの変動は，当然のことながら前稿において検討した暦年テータ

の変動形態と同様であり ，１９７３年を境として，実質家計最終消費支出も実質家計可処分所得も増

加率が明確に低下している。また，季節的な変動要因に明確に表われているが，生のデータにお

いては観測期間の後半になるに従って，変動の幅が大きくなっ てきている。これは季即変動はか

りではなく ，可処分所得に対応する消費水準の変動幅が次第に大きくなっ ていると考えることが

自然であるので，生のテータを利用して消費関数を推定するよりも ，対数変換を施したデータを

利用して消費関数を推定する方が，計量経済学的に望ましい手続きであると考えられる 。

　上の図３に示したのは，対数変換を施した，実質家計最終消費支出と実質家計可処分所得との

問の散布図である。季節性が存在しているので，散布図の形状は明確な直線関係というより ，平

行して３～４本の直線が描かれているように見受けられる。しかしながら，全体的には両変数問

に直線関係が存在していることは明らかに表現されており ，消費関数の推定において季節性を的

確に処理することが最も基本的な問題ではないかと判断される。また，四半期データを用いた散

布図において，観測期問の間に明確な傾きの変化が存在したかどうかを読みとることは困難であ

る。

　次ぺ一ジの図４に示したのは，対数変換を施していないデータによる，平均消費性向（ＡＰＣ）

の推移である。この図からは，季節変動パターンも明確に読みとることができるが，１９７０年代前

半における平均消費性向の低下が顕著に表われている。この期問を除くと ，１９５５年～１９９１年まで

を通して，平均消費性向の水準は大きく変化していないと判断される 。
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図４　家計の平均消費性向の推移
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図６　家計の１人当たり実質消費支出と実質可処分所得（年当たり増分の相関）
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　季節的な変動の影響を排除するための一つの方法として，１年問の両変数の増分を用いてグラ

フを描いたのが，前ぺ一ジの図５ ，６である。ここでは両変数に対数変換を施した上で，対数値

問の増分を計算している。図５の折れ線グラフからは，両データ問の対応関係が必ずしも明瞭に

表われているということはできない。両変数の増減は基本的な関係として対応しており ，増加幅

も原則として，実質家計可処分所得の方が大きくなっ ているが，期間によっ ては，実質家計最終

消費支出の増分の方が大きくなっ ていることが確認される。いずれの変数とも ，１９７３年以前の増

分の方がそれ以降の増分に比して大きくなっ ている。また，水準のデータでは明瞭に存在した両

データの季節性に関しては，ここに示したような，年単位の増分で見た場合にはほぼ解消してい

ると判断することができる。しかしながら，両データとも短期的に大幅に変動していることを読

みとることができる。暦年データを用いた場合には，第１次オイル ・シ ョッ ク期の１９７４年にも ，

実質家計可処分所得，実質家計最終消費支出共にマイナス成長にはなっ てはいなかったが，四半

期データで見ると ，マイナス成長であ った四半期が存在していたことも明瞭である。両データが

マイナス成長になっ たのは，１９７４年はかりではなく ，１９８０年にも四半期によっ てマイナス成長に

なっ ている。図６に示した両データの増分間の散布図によると ，図３に示した，水準の対数値問

の散布図とは異なり ，季即変動の影響は全く認めることはできない。その代わり ，両変数間の明

確な直線関係も読み取りにくくなっ ている。しかしながら，基本的な趨勢として，原点を通過す

る直線によっ て， 両データ間の関係をほぼ近似できると判断される 。

　これまで行ってきた，人ロー人当たり実質家計可処分所得と ，人ロー人当たり実質家計最終消

費支出という２種類のデータの変動分析から，我々は，１９５５年以降の日本経済における，四半期

データを用いた消費関数の推定においては，両データを対数変換して用いることが適当であり ，

生のデータ（所得 ・消費の水準）を用いて分析する場合には，両データ問に極めて明瞭な右上がり

の直線的関係が存在するが，これと併せて，明確な季節変動パターンが存在することも明らかで

あり ，何らかの季節調整を行う必要が存在することが明確になっ た。 また，季節変動を取り除く

ための一つの手段として，両データを対数変換した上で，４四半期（１年問）単位の両データの

増分問の関係を確認すると，季即変動パターンは確かに消滅しているが，両テータ問の直線的な

関係も水準のデータ問の関係と比べた場合には弱くなっ ていることが明らかとなっ た。

３． 基本的な関数型による推定結果

　本節では，前節における人ロー人当たり実質家計可処分所得と人ロー人当たり実質家計最終消

費支出との間の図的な検討を受けて，前稿（平田［１９９４１）で，暦年データを用いて同一の観測期

間を対象とした消費関数を推定する際に利用したいくつかの基本的な関数型によっ て， 四半期テ

ータを用いた消費関数を推定し，前稿で検討した，暦年データを用いた消費関数の推定において ，

発生した問題点がどのような形で表われるのかを評価し，今後検討する最近の計量経済学の手法

を用いた分析の出発点とする 。

　本節では基本的な関数型として ，

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝ぴ十房１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（３－１）

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８０）



　　　　　　　　　　　　　　　　　日本の消費関数（平田）　　　　　　　　　　　　　　　　８５

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝ぴ十９１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋宇１ｎ　ＣＨ８５Ｐ －１　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（３－２）

　　１ｎ ＣＨ８５Ｐ＝ぴ十汐１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋ブｎＭ２８５Ｐ－１　　　　　　　　　　　　　（３ －３）

の３種類の特定化を検討する。ここで，ＣＨ８５Ｐは，１９８５年基準の家計最終消費支出デーフレ

ータで実質化した，家計最終消費支出を人口で割 ったものであり ，ＹＤＨ８５Ｐは，家計可処分所

得に同様の変換を施したものであり ，Ｍ２９５Ｐも全融査産残嵩の代理変数としての貨幣ストッ ク

量（Ｍ２ＣＤ）に同様の変換を施したものである。家計金融資産残高の代理変数として，貨幣スト

ック残高を利用することに関しては，前稿でも述べたように，いくつかの問題点を含んでいる 。

しかしながら，現行の国民経済計算体系において，四半期単位では家計金融資産残高のテータが

公表されていないこと ，日本銀行によっ て作成されている，資金循環表べ一スの家計金融資産残

高から，四半期べ一スのデータを得ることは可能であるが，このデータ系列では，観測期間内に

データの評価方法が変化し，データの整合性の点で問題があり ，他に適当な方法がない 。

　データに季節変動が存在する為，上記の関数型をそのままの形で推定することは適当ではない 。

以下では，四半期ダミー変数を説明変数として追加した場合の推定結果と各データを年当たりの

増分の形に変換して推定した結果とを提示する 。また，１９５５年以降の日本の消費関数を推定する

場合の一つの問題点として ，１９７３，４年の前後において，消費関数に構造変化が発生した可能性

がある。前稿で検討した暦年データを用いた分析でも ，この時期を境として実質家計可処分所得

と実質家計最終消費支出との問の直線関係における，傾きが変化したことが明瞭に表われていた 。

しかしながら，暦年データを利用した分析では，サンプル数の制約が存在するので，充分な構造

変化の検定を行うことが困難であり ，前稿ではこの問題を明示的には取りあげなかった。しかし

ながら，四半期データを利用して分析を進めていく場合には，サンプル数の制約は大きな問題と

ならないので，構造変化が存在したかどうかをも検討の対象としていく 。但し，前節の図３に示

した関係からは，両変数問の傾きが途中で明確に変化したことは確認されていないので，ここで

は， 期問別の推定結果を示して，今後本格的に構造変化の検定を行う必要があるかどうかを判断

する際の材料を提供するにとどめる 。

　まず，最も基本的な関数型である ，（３－１）式に従った推定結果において，季節ダミー変数の効

果を判断するため ，（３－１）式をそのままの形で推定した場合と ，四半期ダミー変数を追加して推

定した場合の結果とを併わせて提示する 。

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．５７８２＋Ｏ ．９１９７１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（３ －４）

　　　　　　　（４ ，５１８）（６６ ，９７８）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９６８５，Ｒ２＝Ｏ ．９６８３，Ｄ．Ｗ．＝２ ．４６０６，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０９７７８

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０７２２１＋　Ｏ ．９６１３１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．２５１５Ｄ１＋Ｏ ．１１４４Ｄ２＋Ｏ ．１１３８Ｄ３（３－５）

　　　　　　　（１ ．１０５７）　（１４１ ，５４６）　　　　　　　　　　（２２ ，３９０）　　　（１０ ，４２３）　　　（１０ ，４１５）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９９３０，Ｒ２＝Ｏ ．９９２８，Ｄ．Ｗ．＝１ ．５６７７，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．Ｏ０４６４

ここでパラメータ推定値の下の括弧内はｔ一 統計量であり ，Ｒ２は回帰式の決定係数値であり ，Ｒ
２

は自由度修正済みの決定係数値であり ，Ｄ．Ｗ．はＤｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量であり ，Ｓ．Ｅ．は回帰式

の標準偏差である 。

　（３－４）式と（３－５）式とを比較すると ，いくつかの変化が顕著に表われている。第１に ，（３ －５）

式におけるダミー 変数のｔ一値はどの四半期ダミー変数のパラメータ推定値に関しても非常に大

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８１）
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図７　推定式（３－４），（３－５）の残差
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きく ，有意水準１％で充分に有意にな っている。よっ て， 四半期テータを用いた消費関数を推定

する場合には，季即変動要因を明示的に考慮する必要のあることが明らかである。第２に，第１

点に関連するが，（３－４）式に比べて（３－５）式の方が，決定係数値がはるかに大きくなり ，回帰式

の標準偏差も半分以下になっ ているので，関数の適合度の観点からもはるかに望ましい推定結果

であると言うことができる。第３に（３－４）式では，切片のパラメータ推定値自身は小さな値では

あるが，ｔ一値は大きく ，有意水準１％で有意に０と異なっ ているのに対して，（３－５）式では，値

がはるかに小さくなっ た上に，有意水準も非常に低下しており ，原点を通過していると考えるこ

とができる。第４に，（３－４）式における場合よりも ，（３－５）式における場合の方が所得弾力性値

が大きくなっ ている。第５に，Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が，（３－４）式では，撹乱項に負の系

列相関の存在を示唆しているのに対して，（３－５）式では，正の系列相関の可能性を示唆している

ことである。ところで，タミー変数を説明変数に追加することによっ て， との程度消費支出の季

節変動が取り除かれているのかを確認するために ，（３－４），（３－５）式の残差のクラフを描くと ，

上の図７のようになる。この図に示された残差の形状から ，（３－５）式の残差は（３－４）式の残差に

比べて大幅に小さくなっ ていることは明らかである。しかしながら ，（３－５）式でもまだ完全に季

即変動要因を取り去っているとは言えないことを示していると同時に，観測期問の初めと終わり

とで，相対的に残差が大きくなっ ていること ，１９７３年から１９７８年にかけて，消費水準を過剰に推

定していることが見て取れる。また，季即変動の形態が，観測期問の前半と後半とで変化してい

る可能性も存在していると判断することができる 。

　次に，（３－２）式の特定化に従った消費関数の推定結果を検討する。暦年テータを用いてこの関

数型によって推定を行う場合には，説明変数として含まれる，ラグ付き従属変数のラグ長は，１

年間ということで問題がなかったが，四半期テータを用いて推定を行う場合には，ここで１四半

期のラグを取る可能性と１年間（４四半期）のラグを取る可能性の２種類を考えておくことが望

ましい。タミー変数を用いることによっ て， 季即変動の影響が完全に取り除かれている場合には ，

１四半期のラグを検討すれは充分であると考えられる。しかしながら，我々が推定している消費

関数では，上に示したように，タミー変数の利用によっ て季即変動の影響を完全に取り除いてい

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８２）



　　　　　　　　　　　　　　　　　日本の消費関数（平田）　　　　　　　　　　　　　　　　８７

ると言い切ることはできないので，今期の消費水準に影響を与える変数として，前期の消費水準

と同時に，前年同一四半期の消費水準をも検討しておくことが必要となる。これらの結果を示し

たのが，（３－６），（３－７）式の推定結果である 。

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．１６８４＋Ｏ ．２２７５１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．７５７５１ｎ　ＣＨ８５Ｐ－１

　　　　　　　（４ ，４０７）　（５ ，２８９）　　　　　　　　　　　（１７ ，１８１）

　　　　　　　　一〇 ．２５１５Ｄ１－Ｏ ．１１４４Ｄ２－Ｏ ．１１３８Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　　（３ －６）

　　　　　　　（一６ ，０５６）（一４ ，７１５）（一３ ，９６４）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９９７７，Ｒ２＝Ｏ ．９９７６，Ｄ．Ｗ．＝３ ．１６２８，Ｄ．Ｈ．＝一８ ．４８２９，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２６２９

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．３２３０＋Ｏ ．１４５４１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．８１１９１ｎ　ＣＨ８５Ｐ－４

　　　　　　　（８ ，７３８）　（３ ，５９２）　　　　　　　　　　　（２０ ，３０８）

　　　　　　　　十〇 ．０３４３Ｄ１＋Ｏ ．０１４８Ｄ２＋Ｏ ．０１６３Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　　（３ －７）

　　　　　　　（一２ ，８５６）　（２ ，０３６）　（２ ，２３２）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９９８２，Ｒ２＝Ｏ ．９９８１，Ｄ．Ｗ．＝Ｏ ．７５１６，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝９ ．４９６８，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０２２８４

　これらの推定結果を見ると ，いずれのパラメータ推定値も符号条件を満たしている。但し，こ

こで注意すべき点は，（３－６）式では，全てのダミー変数のパラメータ推定値が負であるのに対し

て， （３－７）式では，全て正になっ ていることである。ダミー変数を季節調整の目的で利用する場

合には，符号条件を先験的に決めることはできないので，何等問題ではないが，おもしろい観察

事実である。パラメータ推定値の有意性もダミー変数を含めて全てのパラメータ推定値共有意水

準５％で有意になっ ている。これらの推定式で問題になる点は，いずれの推定式においても ，

Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量が，撹乱項に系列相関の存在を指摘していることである。ここに示した

推定結果では，ラク付き従属変数が説明変数として含まれているので，Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量

はハイアスを持ち ，（３－６）式では，Ｄｕｒｂｍのｈ統計量（Ｄ　Ｈ）を示してあるが，これによると ，

撹乱項に負の系列相関の存在が指摘されている。一方，（３－７）式では，Ｄｕｒｂｍの代替ｈ統計量

（Ｄ．Ｈ．Ａ．）が示されているが，これによると撹乱項に正の系列相関の存在が指摘されている。よ

って，消費関数の説明変数として，従属変数の１期ラクを説明変数に含む場合と ，４期ラグを説

明変数に含む場合とで，撹乱項の系列相関の形状が大きく異なることになる。テータの季即変動

が充分に調整されている場合には，携乱項の系列相関の形状としては，正であることが自然であ

る。 よっ て， ここでは四半期タミー変数のみによっ て季即変動が充分に調整されてはおらず，説

明変数として４四半期のラクを取った，従属変数を含むことによっ て季即変動が調整されている

と考えることが適当であろう 。いずれにしても ，撹乱項に系列相関が存在し，このままの形で推

定結果を受け入れることはできない。ここで，両推定式から計算された残差のグラフを示すと ，

次ぺ一ジの図８のようになる。この図を見ると確かに，（３－６）式から得られた残差は，各四半期

ごとに，正負の値を交互に取ることが多く ，（３－７）式から計算される残差は一方向への片寄りが

継続することが多いことが分かる。観測期間の全体を通した場合には，（３－７）式から得られた残

差の方が安定している（変動幅が相対的に小さい）と考えられるが，第１次オイル ・シ ョッ ク期を

はさむ期間の残差の変動幅が，（３－６）式の残差に比べて，大きくなっ ていることが特徴的である 。

季即変動が除去されているという点に関しては，（３－７）式の残差の方が季節性を感じさせないよ

うに思える。いずれの推定式の残差を見ても ，（３－５）式の残差と同様に，第１次オイル ・シ ョソ

クに続く期問の残差が継続的に負（過剰予測になっ ている）であることは共通しており ，この問題

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８３）
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図８　推定式（３－６），（３－７）の残差
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を回避するためには，関数の特定化に一層の検討を加える必要のあることを示唆している 。

　次に検討するのは，（３－３）式の特定化による消費関数の推定結果である。この推定結果が，以

下の（３－８）式である
。

　　ｌｎ ＣＨ８５Ｐ＝１ ．３１９０＋Ｏ ．４８３７１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．３５１４１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　　（１３ ，２１６）（１４ ，３９８）　　　　　　　　　　　（１４ ，４６６）

　　　　　　　　十０ ．０４０９６Ｄ１－０ ．０１５４０Ｄ２－０ ．００１０２Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　（３－８）

　　　　　　　　（２ ，５４０）　　　（一１ ．３９５２）　　（一０ ．０９６５）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９９６７，Ｒ２＝Ｏ ．９９６０，Ｄ．Ｗ．＝１ ．７２８３，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０２５８３

　この推定結果でも，各パラメータ推定値は符号条件を満たしており ，ダミー変数のパラメータ

推定値を除く ，各パラメータ推定値は，有意水準１％で有意になっ ている。この推定結果では ，

タミー変数のパラメータ推定値で，有意水準５％で有意になっ ているのは，第１四半期タミー変

数のパラメータのみであることが特徴的である。ここでは，実質家計可処分所得の弾力性値が ，

０４８３７で若干低すぎる推定値であると判断される。決定係数値は充分に大きくなっ ている。この

推定結果での問題点は，切片の値が大きいことと，撹乱項の系列相関の問題である。撹乱項の系

列相関を，Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の有意水準５％で検定を行うと ，いわゆるグレー領域に入 っ

てしまっ て判定ができない。しかしながら ，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量によっ て判定しているのは ，

撹乱項に１階の系列相関が存在するかどうかであるが，ここで用いている，四半期データの場合

には，撹乱項の系列相関は必ずしも１階の系列相関に限定される訳ではなく ，４階の系列相関が

存在する可能性もある。このようなモデルで，必要な四半期ダミー変数を全て含む推定結果に関

しては，Ｋｍｇ［１９８１１によっ て， 通常の方法で計算されたＤｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量を用いて，撹

乱項に系列相関が存在するかどうかを判定するための検定表が示されており ，通常の
Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の検定表ではなく ，この検定表により検定する必要がある。この検定表

からは，我々の得たＤｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値は，グレー・ ソーンではなく ，撹乱項に系列相

関がないことを示している。この基準からすると（３－８）式の推定結果が，これまで提示してきた

中で最も望ましい推定結果である 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８４）
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図９　推定式（３－８）の残差
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　（３－８）式の推定結果から，計算された残差のグラフを記したのが，上の図９である。この図を

見ると ，撹乱項の系列相関の問題よりも ，これまでの推定式同様に，１９７０年代前半における，過

剰推定の状況が顕著に表われている。このことからすると ，（３－８）式による推定結果に関しても

一層の検討を加える必要が残存していると考えられる 。

　これまで検討してきたのは，実質家計最終消費支出の水準を対象とする特定化による推定結果

である。以下で，これまで検討してきた３種類の基本的な関数型を前提として，具体的には

（３ －１），（３－３）式の特定化に従 って，説明変数，従属変数ともに１年問の増分に変換して推定し

た結果を示す。前節の検討によれば，データを増分に変換することによっ て， 季節変動の問題は

回避されている可能性が高いが，ここでも一応四半期ダミー変数を説明変数に加えて推定を行い ，

季節性がどの程度残存しているのかを評価する 。

　　」 ４１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０２０１４＋Ｏ ．５７６２凶 ４１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ

　　　　　　　　（４ ，９１４）　（１２ ，５６１）

　　　　　　　　十〇 ．ＯＯＯ０９７Ｄ１－Ｏ ．Ｏ０２４４０Ｄ２－Ｏ ．Ｏ０２９１９Ｄ３　　　　　　　　　　　　　（３－ ９）

　　　　　　　　（Ｏ ．０１９３）　　　（一〇 ．４８６）　　　　（一〇 ．５８４）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．５３２７，Ｒ２＝Ｏ ．５１９２，Ｄ．Ｗ．＝１ ．２０４７，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２１！９

　　」 ４１ｎ ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．Ｏ０６４１＋Ｏ ．３９１２」４１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．２８３４凶 ４１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　　　（１ ，７６８）　　（８ ，３７７）　　　　　　　　　　　　　　　（８ ，３８４）

　　　　　　　　　十〇 ．Ｏ０２８５Ｄ１－Ｏ ．ＯＯＯ０９９Ｄ２＋Ｏ ．Ｏ０３６９Ｄ３　　　　　　　　　　　　　（３ －！０）

　　　　　　　　　（Ｏ ．７００）　　　　（一〇 ．０２４４）　　（Ｏ ．９１１）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．７１８０，Ｒ２＝Ｏ ．７０７０，Ｄ．Ｗ．＝１ ．３６３４，Ｓ．Ｅ＝Ｏ ．０１６６８

上記の式における ，」。は，各変数の４四半期分の階差を表わしている。いずれの推定結果にお

いても ，季節タミー変数のパラメータ推定値の有意水準は非常に低く ，各変数の１年間の階差を

取っ た回帰式では，季即変動の影響はほほ回避されていると判断することができる。また，いず

れの推定式においてもダミー変数以外の説明変数のパラメータ推定値は符号条件を満たしており ，

有意水準１％で有意にＯと異なっ ている。切片に関しては（３－９）式においては有意水準１％で有

意になっ てはいるが，値自身が非常にＯに近いので，ほほＯであるとみなすことが可能である 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８５）
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（３－１０）式の切片は，有意水準５％で有意であるが，ここでも推定された値自身が極めて小さい

ので，これもほぼ０であるとみなすことができる。両推定式における，決定係数値は各変数の水

準を用いた推定結果の場合と比べて小さな値となっ ているが，これは従属変数が異なっ ているの
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　６）
で， 比較することには理論的な意味がない。しかしながら，いずれの推定結果においても ，

Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が充分に２に近くなく ，有意水準５％で授乱項に系列相関が存在し

ないという帰無仮説は棄却される。よっ て， ４四半期の階差を取って推定することだけでは，擾

乱項の系列相関の影響を完全に排除することができないことを示している 。

　以上で，基本的な関数型による推定結果を　通り検討してきた。いずれの推定結果にも何らか

の問題点が残されている 。（３－８）式を除く推定結果では，擾乱項の系列相関の問題が最も大きな

問題であり ，（３ －８）式の推定結果では，推定されたパラメータの値にいささか疑問がある。し

かしながら，各推定式を用いて計算した残差の分析からは，こうした表面的な問題よりも ，１９７０

年代央に，実質家計最終消費支出が過剰推定されていることが共通の問題として指摘された。こ

れは，初めに見た，消費支出のデータから明らかであるように，１９７０年代前半から，消費支出の

増加率が低下しており ，我々の推定した回帰モデルでは，この変化を的確に捉えていないことの

結果であると考えられる。そこで以下には，観測期間を２分し，１９７３年までのデータを用いて推

定した結果と ，１９７４年以降のデータを用いて推定した結果とを併せて提示し，両者の相違を検討

しておく 。構造変化の検定も可能ではあるが，これまで検討してきた推定結果は，いずれも何ら

かの問題点を含んでいるので，構造変化の検定は，今後関数の特定化に一層の検討を加えてから

行うこととし，ここでは，観測期問を２分することによっ てパラメータ推定値にどのような影響

が出るのかを検討しておくにとどめる 。

　以下に示すのは，基本的な関数型（３－１）式に従って，四半期ダミー変数を含む場合の１９７３年ま

でのデータによる推定結果（３－１１ａ）と１９７４年以降のデータによる推定結果（３－１１ｂ）である（以下

同様で，１９７３年までのデータによる推定結果を ａで示し，１９７４年以降のデータによる結果をｂで示す）。

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝０ ．２６００＋Ｏ ．９４０１１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ

　　　　　　　（４ ，３６２）　（１４４ ，７７３）

　　　　　　　十０ ．２３１８Ｄ１＋０ ．１５３６Ｄ２＋０ ．０８６６Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　　　（３－１１ａ）

　　　　　　　（２６ ，９８３）　　　（１８ ，４１３）　　　（１０ ，６０９）

　　　　Ｒ２＝０９９６８，Ｒ２：０９９６６，ＤＷ ＝１５７７９，ＳＥ：００２４５９

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝一２ ．７２０１＋１ ．２４１４１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ

　　　　　　　（一８ ，４３７）（３８ ，４７３）

　　　　　　　十０３７８９Ｄ１＋０１２１５Ｄ２＋０２０２６Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　　　（３－１１ｂ）

　　　　　　　（２１ ，７６９）　　　　（９ ，５４３）　　　（１５ ，２１８）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９６１９，Ｒ２＝０ ．９５９６，Ｄ．Ｗ．＝１ ．８０８８，Ｓ．Ｅ．＝０ ．０３２７８

　ここでは推定結果の評価は別として，両者の比較のみを考える。観測期問の相違がパラメータ

推定値に与える影響が極めて大きいことが分かる 。（３－１１ａ）式のパラメータ推定値は，先に示し

た， （３－５）式のパラメータ推定値と比べた場合に，切片の値が大きくなり ，傾きが小さくなっ て

はいるが，少なくとも弾力性に関しては極端に大きな相違であるとは言えない。しかしながら ，

（３－１１ｂ）式のパラメータ推定値は，（３－５）式の値と非常に大きく異なっ ている。先ず，切片が負

で大きな値を取り ，有意水準も極めて大きくなっ ている。更に所得弾力性値が，１ ．２４１４と１を大

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８６）
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きく上回 っており ，消費関数の推定結果としては異常である。しかしながら，観測されたテータ

の動向から ，（３－１１ｂ）式の推定結果を理解することは可能である。即ち，第１次オイル ・シ ョッ

ク期に貯蓄率が大きく上昇しているので，実質家計可処分所得に占める，実質家計最終消費支出

の割合は大幅に低下した。その後，家計の貯蓄率は次第に低下したので，実質可処分所得の増加

率に比して，実質家計最終消費支出の増加率の方が大きかった。よっ て， ここに示した推定結果

は， こうした状況を素直に反映していると考えることができる 。それにしても ，推定された弾力

性値が１を上回 っている消費関数をそのまま受け入れることは不可能であり ，ここで検討した ，

（３－１）式の特定化に従う消費関数では，少なくとも１９７４年以降の日本の家計部門の最終消費支出

を充分に説明してはいないと判断せざるを得ない。なお，２節でデータの動きを観察した際に問

題とした，第２四半期と第３四半期の実質家計可処分所得の値が観測期問を通して，徐々に第２

四半期の値の方が大きくなるという点が，推定結果にどのように反映しているかを見るために ，

それぞれの期問に対応する，ダミー変数のパラメータ推定値を比較すると ，（３－１１ｂ）式では ，

（３－１１ａ）式に比して，第２四半期ダミー変数のパラメータ推定値が小さくなり ，第３四半期ダミ

ー変数のパラメータ推定値が大きくなるという形で，データの動きと対応している。このことは ，

ダミー変数に関しても関数の構造変化を生起する要因が隠されていることを示している 。

　以下に基本的な関数型の（３－２）式により ，４四半期ラクの実質家計最終消費支出を説明変数に

含む関数を期間区分して推定した結果を提示する 。

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．１６５０＋Ｏ ．４６８０１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．５０２４１ｎ　ＣＨ８５Ｐ－４

　　　　　　　（３ ，４７７）（５，８０４）　　　　（５ ，９０４）

　　　　　　　　十〇 ．１１３１Ｄ１＋Ｏ ．０７６０Ｄ２＋Ｏ ．０４４９Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　　（３ －１２ａ）

　　　　　　　　（５ ，６０７）　　　　（４ ，４５５）　　　　（４ ，８４２）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．９９８２，Ｒ２＝Ｏ ．９９８１，Ｄ．Ｗ．＝１ ．５１０５，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝２ ．０７５８，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０１７４０

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝一〇 ．９２８１＋Ｏ ．３１０４１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ
．７７５６１ｎ　ＣＨ８５Ｐ－４

　　　　　　　（一４ ，２２１）（４，２２９）　　　　（１３ ，０４８）

　　　　　　　　十〇 ．１０１０Ｄ１＋Ｏ ．０３６５Ｄ２＋Ｏ ．０５５３Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　（３ －１２ｂ）

　　　　　　　　（４ ，３５０）　（３ ，８８１）　（４ ，１４８）

　　　　Ｒ２：Ｏ ．９８９３，Ｒ２＝Ｏ ．９８８５，Ｄ．Ｗ．＝Ｏ ．９９５５，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝４ ．７８６８，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０１７４６

　（３－１２ａ，ｂ）式の推定結果も基本的な点で，先の（３ －１１ａ，ｂ）式の推定結果と類似したものとな

っている。ここでは，ラグ付き従属変数が説明変数に含まれているので，推定されたパラメータ

値を両式の間で単純に比較しても意味はない。よっ て， 家計可処分所得の長期弾力性値を計算す

ると ，（３－１２ａ）式ではＯ ．９４０５となり ，（３－１２ｂ）式では１ ．３８３２となる。いずれの推定期間において

も， 説明変数の４四半期前の実質家計最終消費支出を含んでいるにも関わらず，季節タミー変数

は全て有意水準１％で有意となっ ている。更に ，（３－１２ａ）式では，第２四半期ダミー変数の係数

値が，第３四半期タミー変数の係数値よりも大きく ，（３－１２ｂ）式では，第３四半期タミー変数の

係数値の方が，第２四半期ダミー変数の係数値よりも大きくなっ ている 。

　次に，基本的な関数型の（３－３）式によっ て， 期問区分をした推定結果を示す 。

　　ｌｎ ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．９０９１＋Ｏ ．６９５５１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．１７９７１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　　　（４ ．３９０７）（９ ．１９１３）　　　　（３ ．２４６１）

　　　　　　　十〇 ．１１３４Ｄ１＋Ｏ ．０６５４２Ｄ２＋Ｏ ．０２３９８Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　　　（３－１３ａ）

　　　　　　　　（３ ．２３４３）　（２ ．５４５１）　（１ ．２１３１）

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８７）
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　　　　Ｒ２＝０ ．９９７５，Ｒ２＝Ｏ ．９９７３，Ｄ．Ｗ．＝１ ．５５４８，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０１９４９

　　１ｎ ＣＨ８５Ｐ＝１ ．３２６３＋０ ．４９９７１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．３３４３１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　　（２ ，２９１）（５ ．０１１５）　　　　（７ ．６５８２）

　　　　　　　　十〇 ．０６９２１Ｄ１－Ｏ ．０２９３１Ｄ２＋Ｏ ．０２７９２Ｄ３　　　　　　　　　　　　　　（３－１３ｂ）

　　　　　　　　（１ ．６３２０）（一１ ．１２９５）　（１ ．１２４８）

　　　　Ｒ２：０ ．９７９８，Ｒ２＝０ ．９７８３，Ｄ．Ｗ．＝０ ．６９４９，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２４０３

　ここに示した推定結果では，いずれの観測期問を取っても ，推定された実質家計可処分所得の

弾力性値は，１未満の数字となっ ている。しかしながら ，（３－１３ｂ）式の推定結果では ，

Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が極端に小さくなっ ており ，パラメータ値を比較する等の検討を行

い得る程望ましい推定結果とはなっ ていない。また，観測期間ごとのパラメータ推定値の相違も

非常に大きなものとなっ ている 。

　観測期間を区分した推定結果の最後として，上の（３－１０）式において，季節ダミー変数を説明

変数から除いた場合の推定結果を示すと以下の通りである 。

　　」４１ｎ ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０２４４２＋０ ．３０９１ム１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．２１７４」４１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１　　（３ －１４ａ）

　　　　　　　　（２ ，２９６）（３，９２８）　　　　　（２ ，５５１）

　　　　Ｒ２＝０ ．３１０９，Ｒ２＝０ ．２８７９，Ｄ．Ｗ．＝１ ．５０２７，Ｓ．Ｅ．＝０ ．０１８０３

　　」４１ｎ ＣＨ８５Ｐ＝０ ．０１０３７＋Ｏ ．２７８１」 ４１ｎ ＹＤＨ８５Ｐ＋Ｏ ．２４２０」４１ｎ Ｍ２８５Ｐ－１ 　　（３－１４ｂ）

　　　　　　　　（３ ，４６０）（３，３２５）　　　　　（６ ，３１８）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．４４４７，Ｒ２＝０ ．４２８６，Ｄ．Ｗ．＝１ ．０９４３，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０１４６０

　ここに示した，推定結果は充分な説明力を有する推定結果であるということはできないが，な

かなか興味深いものである。その理由は，これまで検討してきた各推定結果に比して観測期問の

相違によるパラメータ推定値の相違が極端には大きくなっ ていないこと ，（３－１４ｂ）式における決

定係数値の方が，（３－１３ａ）式における決定係数値よりも大きくなっ ていることである。しかしな

がら，ここで推定された，実質家計可処分所得の弾力性値は極端に小さくなっ ており ，（３－１４ｂ）

式におけるＤｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値も非常に低いものとなっ ている点が問題点として指摘さ

れる 。

　本節の最後に，これまで検討してきた各種の推定結果から明らかであるように，季節調整を行

う上で，実質家計可処分所得の季即変動形態が変化してきていることが，消費関数の推定結果に

も明確に表われてきているので，この問題を処理するために，季節ダミー変数に単なる水準を与

えるばかりではなく ，タイム ・トレンド変数を導入して，時間の経過に伴う変化をも含ませる形

で推定した結果を示す。実質家計可処分所得の季即変動パターンは，１９７０年代に入ってから徐々

に変化してきているので，ここでは，タイム ・トレンド変数として，１９７０年第１四半期からの変

数を用い，これと季節ダミー変数とを掛け合わせたものを説明変数として追加する。ここでは ，

タミー変数にこのような調整を施すことが，消費関数の推定結果に与える影響を観察するため ，

（３－１）式の特定化に従った関数の推定結果のみを提示するが，他の関数の推定結果にも同様の影

響が認められる 。

　　１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．３０９２＋Ｏ ．９３６４１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＋０ ．２０５２Ｄ１　＋０ ．１２５０Ｄ２

　　　　　　　（４ ，５７２）（１３２ ，６５８）　　　　（１８ ，６３８）　（１１ ，７７１）

（１８８）
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　　　　＋Ｏ ．０５８５１Ｄ３＋Ｏ ．Ｏ０１３６７ＴｘＤ１－Ｏ ．ＯＯ０６８２４ＴｘＤ２＋Ｏ ．Ｏ０１８３４ＴｘＤ３　（３ －１５）

　　　　（５ ，６７２）　（５ ，６７２）　　（一３ ，０２７）　　　（８ ，５８０）

Ｒ２＝Ｏ ．９９６５，Ｒ２＝Ｏ ．９９６３，Ｄ．Ｗ．＝１ ．０４３７，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０３３４７

ここで，Ｔは１９７０年第１四半期以降のタイム ・トレンドある。ここでは，トレンドを含むダミ

ー変数は有意水準１％で有意であり ，観察されたデータの変動形態に対応した符号条件を満たし

ている。こうした調整を施したことにより ，所得弾力性が若干低下している。一方で ，

Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値は低下している。よっ て， こうした形で季節変動を調整することに

は意味があるが，撹乱項の系列相関に関しては別途の検討を行う必要があることになる 。

　以上でみてきたように，日本の消費関数を１９５５年以降の四半期データを用いて推定する際に ，

伝統的に標準的な関数型と考えられてきた特定化を用いた場合には，充分な説明力を有しないこ

とが明らかとなっ てきた。ここで指摘された問題点は，１）観測期問全体のデータを用いて推定

した場合に，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が小さくなり ，撹乱項に系列相関の存在する可能性が

高い。２）いずれの推定結果から得られた残差を見ても ，１９７０年代の前半に，過剰推定されてい

ることが明らかである 。３）１９７３年を区切りとして，観測期問を分割して推定した場合には，観

測期問の後半の所得弾力性値が１を上回るか，非常に小さな値を与え，推定結果が不安定である 。

４）翻則期問ごとに，推定されたパラメータ値が大きく異なっ ている。５）モデルの特定化によ

って，パラメータ推定値問に整合性が存在しない。といっ たことである 。

　こうした状況が発生する原因としては，１）我々が用いた消費関数の特定化においては，この

期間の消費を説明する上で必要となる充分な説明変数が含まれていない。２）説明変数と従属変

数との問に，見せかけの相関が存在し，本来の関係が充分に明らかにされていない。という可能

性がある。このうちの，１）に関しては，１９７０年代前半の日本経済を特徴付ける要因として，第

１次オイル ・シ ョッ ク期をはさむ期間における，インフレーシ ョンの進行があり ，我々の特定化

においては，物価上昇率が説明変数として含まれていないことが問題になる。２）に関しては ，

最近の応用計量経済分析においては，どのような関数を推定する場合にもこうした問題が現実に

重要な影響を与えているかどうかを検定してから推定を行うことが要求されている 。よっ て， 以

下では，物価上昇率を説明変数として含んだ関数の特定化を検討する前に，最近の計量経済分析

において要求される基本的な検定を行い。我々が利用しているデータの性質を先ず明らかにする

ことを目指す。その上で，もし必要であれば，次稿においてそうしたデータを用いる場合に採用

すべき関数型の特定化を検討した上で，物価上昇率を説明変数として含む回帰式を推定し，観測

期間全体を通じた安定性の検討を行うことを目指す 。

４． 季節変動のないデータの単位根検定

　前節では，１９５５年から１９９１年までの日本の四半期テータを用いた，基本的な関数型による消費

関数の推定結果を示した。これらの推定結果から，前節末に記したようないくつかの問題点が明

らかになっ た。 ところで，四半期テータを用いた消費関数の推定において問題となっ た諸点は ，

暦年テータを用いた消費関数の推定において問題になっ た諸点と完全に対応している訳ではない 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１８９）
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季即変動の調整の問題は，四半期テータを用いた場合に固有な問題である。一方，決定係数値が

充分に大きいのに対して，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値が充分に大きくなっ ていないという問題

は， 四半期テータを用いた場合には，暦年テータを用いた場合ほど，明確には表われていない 。

しかしながら，季節性を細かく調整した ，（３－１５）式においては，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量は非常

に小さな値となっ ているし，観測期間を分割して推定した場合の推定結果でも ，同様の傾向が認

められる。よっ て， 四半期データを用いた場合にも ，暦年データによる推定で問題となっ た，

Ｓｐｕｒｉｏｕｓ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎの問題を避けて通ることはできない 。

　一方，構造変化の存在に関する検討は，四半期テータを用いた場合にのみ明示的に行ったが，

暦年データを用いた場合にも存在が明確であ った問題である。よっ て， この問題もいずれのデー

タを用いて推定を行う場合にも避けて通れない問題である 。

　本稿の後半では，Ｓｐｕｒ１ｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓｌｏｎの解消を主要な関心の対象として考えていく 。この問

題を考える際には，序にも記したように，回帰分析に利用する全てのテータを，確率的な時系列
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　７）
データであると考えることが，議論の出発点となっ ている。このような性質を持つテータによっ

て， 回帰分析を行う場合には，回帰分析に用いる各テータ系列が定常性を満たしていることが必
　　　８）
要となる。よっ て， このような回帰分析を行うためには，利用するデータの時系列データとして

の発生機構を事前に明確にしておく必要がある。本稿の後半ではこの問題を検討し，こうした考

え方を用いることによっ て， 日本の消費関数の推定方法に改善をもたらすことが可能であるのか

どうかを検討する 。

　計量経済分析に利用するデータの定常性の検定は，現在では単位根検定（Ｕｍｔ。。。ｔｔｅ．ｔ）とし

て整理されており ，これに対する検定方法も多数提案されているが，Ｄ１ｃｋｅｙとＦｕ１１ｅｒ による提

案が最も早いものであり（Ｆｕ１１。。［１９７６１ ，Ｄｉ．ｋｅｙ－Ｆｕｌｌｅ。［１９７９．１９８１１），現在でも最も幅広く利用

されているので，ここでもこの手続きを基本として整理し，具体的に検定を行う 。

　単位根検定の方法は，季即変動のないテータ（暦年テータや季節調整された四半期テータ）を用い

る場合と，季即変動のあるテータを用いる場合とでは異なるので，本節では前者の例として，暦

年データを用いた場合を検討し，次節において後者の例として，季節調整を施していない四半期

データを用いた場合に付いて考えることとする 。

　回帰分析における単位根の検定に関しては ，ＤｉｃｋｅｙとＦｕ１ｌｅｒ によっ て基本的な手続きが設定

されたが，単位根を検定するための検定統計量の検出力が必ずしも大きくなく ，データに関して

想定される各種の条件に応じて，検定の方法にも多様な展開が必要であるので，１９８０年代から

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　９）
１９９０年代にかけて，極めて多数の単位根検定に関する文献が表われている。以下ではここでの問

題の設定を整理した上で，単位根検定に関する基本的な考え方を説明し，具体的な検定の手続き
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　１０）
を示す。先にも述べたように本節では，季即変動のないデータに関する検定の手続きを考える 。

　ここでは，回帰分析に用いられる各データは，確率過程に従う ，時系列テータであると考える 。

このテータが，ｙｔ（ｔ＝１，　 ，ｎ）で記述され，ｔ 期におけるｙｔの平均（期待値）を４ 。， 分散を ｏ。

と表わす。また，異時点のｙｔとｙｔ．ｋ との問の共分散を，軌，ｔ．ｋ とする。ここで，平均及び分散が，

時間の関数となっ ているのは，経済時系列データを利用する場合には，一般的に想定される関係

である（時問の経過に伴う増加あるいは減少の趨勢を持 っている）。 これに対して，強い定常性を満た

す時系列テータというのは，時系列テータの結合確率分布が時間の経過に関わらず変化しないこ

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９０）
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とを意味している。しかしながら，時系列解析の通常の応用においては，この条件は厳しすぎる

ので，弱い定常性を目１』提として議論が展開されることが多い。弱い定常性の条件として，通常利

用されるのは，ｙｔの期待値［Ｅ（ｙｔ）１が時問の経過に関わらず一定値４であり ，ｙｔの分散［Ｖ

（ｙ。）１も時間の経過に関わらず一定値 ｏ２ である。また，異時点のデータ間の共分散［Ｃｏｖ（ｙ 。，

ｙｔ。。）１は，時間差ｋのみの関数でｏ。 となる，という条件である。これらの条件うち一つでも満

たされない場合には，時系列データは定常性を満たさないといわれる 。

　経済テータの場合には，上で定義した，弱い定常性を満たすことすら極めてまれであり ，増加

あるいは減少の趨勢（ｔ。。ｎｄ）を持っている場合が一般的である。時系列解析の立場から，こうし

た趨勢を生み出す機構は複数考えることができる。これ等のうち最も単純な機構は，Ｒａｎｄｏｍ

Ｗａ１ｋ　Ｐｒｏｃｅｓｓ と言われ ，

　　 ｙ、＝ｙ、＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４－１）

で示される。ここで，最も単純な場合には £ｔ は平均がＯで，分散が
ｄ，２ であるＷｈｉｔｅ　Ｎｉｓｅ　Ｐｒｏ

－

ｃｅｓｓ（分散が一定で，異時点の撹乱項は独立である）に従うと考えられる 。（４－１）式を逐次代入によ

って書き換えると ，以下のようになる 。

　　　　　　ｔ
　　 ｙｔ＝ｙ〇十　 £ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４

－２）

　　　　　ｉ＝１
よっ て， Ｅ［ｙｔ１＝ｙ。であるが，Ｖａｒ［ｙ，１＝ｔｏ

，２

となるので，このプロセスは，ｔが大きくなるに従

って分散が拡大することになる 。また，連続する時系列間の相関の程度もｔが大きくなるに従 っ

て大きくなることが知られている。よっ て， ｙｔ は定常性を満たさない時系列である。また ，

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　１１）（４－１）式に定数項を含む場合には，Ｒａｎｄｏｍ　Ｗａ１ｋ　ｗ１ｔｈ　Ｄｒ１ｆｔといわれ ，

　　 ｙ、＝４＋ｙ、＿１ ＋£、　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４－３）

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　ｔ
の形で表現される。この場合のｙ、も逐次代入によっ て， ｙ、＝ｙ。十ｔ４＋及 、一ヨ と表わすことができ
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　ｉ＝１
るので，Ｅ［ｙ，１＝ｙ。十ｔ４となり ，Ｖ

ａｒ［ｙ，１は ，（４－１）式のｙ、の分散と共通で，ｔｏ
，２

である。よっ

て， （４－３）式で表現されるｙｔも ，（４－１）式で表現されるｙｔと類似の性質を持っているが，この

場合には，一定方向への累積的変動が明示されている。こうした，確率的なランタムシ ョソ クの

累積が，時間の経過と共に大きくなり ，また連続するデータ問の相関が大きくなる結果，各時点

の値が平均から大きく乖離してしまうことになる，という性質を持つデータを，確率的趨勢を持

つデータという 。

　これに対して，各時点の時系列データの分布の平均が時問の経過に伴 って，増加したり減少し

たりする趨勢がある場合も考えられる。こうした発生機構を持つ時系列テータを，上のＲａｎｄｏｍ

Ｗａ１ｋ　ｗｉｔｈ　Ｄｒｉｆｔと区別して，決定的な趨勢を持つデータと呼び，以下の関係で示される 。

　　 ｙ、＝４、十・、 　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４
－４・）

　　４、＝ぴ十秋　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４
－４ｂ）

によっ て示される。上の２式の関係を結合すると ，

　　 ｙｔ＝ぴ十９ｔ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －５）

の形で示されることになる。この場合には，各時点のデータは過去の自分自身の値とは，独立で

あるが，時間の経過に従ってその値が発散していくので，定常性を満たしていないことは明らか

である。場合によると ，Ｒａｎｄｏｍ　Ｗａ１ｋ　ｗ１ｔｈ　Ｄ ｒ１ｆｔと決定的趨勢とを共に含む時系列テータの発

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９１）
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生機構を考えることもでき ，この場合には ，

　　 ｙｔ＝ぴ十房ｔ＋ｙｔ＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －６）

　　　　　　　　　　１２）
の形で示すことができる 。

　これまで述べてきたような，非定常な時系列データを用いて回帰分析を行うことは ，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ

Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎの問題を発生する可能性が高く望ましくないので，こうしたデータを用いて分析を

行う場合には，各データを定常性を満たす形に変換してから利用することが必要となる。これま

で示してきた，各時系列データの発生機構ごとに，定常性を満たすようにデータ変換をおこなう

方法が異なる。基本的には，データの階差を取ることにより ，定常性を満たすように変換する場

合と決定的な趨勢を取り除くことによっ て， 定常性を満たすデータ系列に変換する場合とが考え

られる 。

　（４－１）式で示される，時系列テータの発生機構に従っているテータの場合には，以下のように

継続するテータ問の階差を取ることによっ て， 定常的な時系列を得ることができる 。

　　凶ｙｔ＝ｙｔ－ｙｔ＿１＝£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －７）

（４－７）式で示されるデータ」ｙ、が定常性を満たすことは ，£、 が平均Ｏ ，分散
ｏ，２ のＷｈｉｔｅ　Ｎｏｉｓｅ

Ｐｒｏｃｃｅｓｓ であることから自明である 。Ｒｏｎｄｏｍ　Ｗａ１ｋ　ｗ１ｔｈ　Ｄｒ１ｆｔである ，（４－３）式で示される
，

時系列データの発生プロセスに従っているデータの場合にも ，連続するデータ問の階差を取ると ，

　　」ｙｔ＝ｙｔ－ｙｔ＿１＝４＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４－８）

となるので，」ｙ。は ，Ｗｈｉｔｅ　Ｎｏｉｓｅ　Ｐｒｏｃｅｓｓ£、 と定数４の和となり ，これも定常性の条件を満た

すことは明らかである。ここで，（４ －７，８）式における ，£、 は必ずしも ，Ｗｈｉｔｅ　Ｎｏｉｓｅ　Ｐｒｏｃｅｓｓ に

従う必要はなく ，系列相関があ っても ，定常性の条件を満たしている限り問題はない 。£、 が１階

の自己相関過程に従っている場合の条件は ，

　　 £ｔ＝９£ｔ一・十冬。　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４
－９）

の関係があり ，冬・がＷｈｉｔｅ Ｎｏｉｓｅ　Ｐｒｏｃｅｓｓ になっ ており ，１９１＜１が満たされていることである 。

　これまで見てきたように，時系列データの階差を取ることによっ て， 定常的な系列に変換する

ことのできる系列を，最近では，Ｅｎｇｅｌ，Ｇｒａｎｇｅｒ［１９８７１の用語法に従 って ，Ｉｎｔｅｇｒａｔｅｄｓｅｒｉｅｓ

と呼ぶことが　般的になっ ている。ここで，定常性を満たすために，１階の階差を何回取ったか

によっ て， Ｉｎｔｅｇｒａｔｅｄｏｒｄｅｒ（ｄ）［Ｉ（ｄ）１という 。ここで，ｄは階差を取った回数を示している 。

よっ て， Ｉ（０）は，データ系列が何等の変換を施すことなしに，定常性の条件を満たしているこ

とを示し，Ｉ（１）は，１階の階差を取ることによっ て， 定常性を満たすデータ系列を構築するこ

とができることを意味している 。

　これに対して，決定的な趨勢を持つ時系列データの場合には，決定的なトレンドを取り去るこ

とによっ て， 定常的な時系列データを作り出すことが可能である。しかしながら，この場合には ，

１階の階差を取ってもデータを定常性の条件を満たすように変換することはできない 。

　上記の議論を削提とするならは，経済データを用いた回帰分析を行う場合には，事前に利用す

るデータの時系列データとしての性質を吟味しておくことが必要となる。これは，結局利用する

データが，決定的なトレンドを取り除くことによっ て， 定常性を満たす時系列を構築することが

できるのか，階差を取ることによっ て定常性を満たす時系列を構築することができるのか，及び

階差を取る場合には，ＩｎｔｅｇｒａｔｉＯｎの回数を決めることに帰着する。別の表現を用いれば，利用

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９２）
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するデータをどのような手段を用いて，定常的なデータ系列に変換することが可能であるのかを

評価することが重要である。こうした，評価の為の方法は，現在では単位根検定という形で整理

され，広く利用されている 。

　以下では，日本の消費関数を推定する際に利用する，人ロー人当たり実質家計最終消費支出 ，

人ロー人当たり実質家計可処分所得，人ロー人当たり実質Ｍ２残高の暦年べ一スの対数値のデー

タを例として利用しながら，単位根検定の標準的な方法を示す。これまでに説明してきた関係か

ら， ある経済変数が，（４－１）式の形で示されるような時系列プロセスによっ て生み出されたとす

るならば，このデータ系列は，ハｙ、＝ｙ、一ｙ。一１＝£、 と変換されるので，Ｉ（１）であることになる 。

そこで，ある経済データがＩ（１）プロセスから発生したものであるかどうかを判定するためには ，

撹乱項 ，£ｔ がＷｈｉｔｅ Ｎｏｉｓｅ　Ｐｒｏｃｅｓｓ であることを前提とすれば ，

　　 ｙｔ：ｇｙ、＿１ ＋巨ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －１０）

の式を，ＯＬＳによっ て推定し，パラメータｇの値が１であるかどうかをｇ＜１という対立仮説

に対して検定すればよい。しかしながらここで問題になるのは，ｇ＝１という帰無仮説のもとで

は， ｇの推定量の漸近分布は正規分布に従わず，これの正確な分布型もこれまでのところ導かれ

ていないことである。よっ て， ｇ＝１が満たされるかどうかを検定するためには，推定されたｔ一

値を用いて ，ｔ一分布表に従って検定を行うことは適当ではないことになる。この問題を回避する

ために ，Ｆｕ１１ｅ・［１９７６１ ，Ｄｉ・ｋ・ｙ
，Ｆｕ１ｌｅ・［１９７９．１９８１１等で，モンテカルロ ・シィミュレーシ ョ

ンによっ て， 計算された検定表を用いて，ｇ＝１という帰毎仮説の有意性を判定することになる 。

この検定表を利用するためには ，

　　凶ｙｔ＝６ｙ、＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －１１）

の関係を推定し，６＝Ｏであるという帰無仮説を検定することになる。ここで ，

　　 ｙｔ＝（１＋６）ｙ、＿１ ＋£ｔ

の関係を利用し，ｇ＝（１＋６）であると考えれば，（４－１１）式の関係は，（４－６）式の関係と同等であ

る。（４－１１）式において，６が有意に負であることが明らかとなれば，（４－１０）式のｇが１未満で

あることが示されたという形で，検定されることになる。Ｄ１ｃｋｅｙ，Ｆｕ１１ｅｒ 検定／以下ＤＦ検定と記

す〕では ，（４－１１）式を最小２乗法によっ て推定し，これから得られた，パラメータ６の値が負

であるかどうかを ，ｔ一値の計算法に従って計算された値を，ＤＦの検定表に当てはめて，有意に

○と異なっ ているかどうかを検定することになる。もし，有意にＯと異なっ ていない場合には ，

ｙ、 は， Ｉ（１）プロセスであり ，有意にＯと異なっ ている場合には，Ｉ（Ｏ）プロセスあるいは，２階

以上のＩｎｔｅｇｒａｔｅｄプロセスとなる。これを評価するためには，（４－１１）式の説明変数と従属変数

の階差を取って（１階の階差を２回取ることになる），回帰を行い同様の過程を繰り返すことになる 。

この結果として ，ｙｔを定常化する階差を何回取るかを判定し，あるいは階差を取ることによっ

て， データ系列を定常化することができるかどうかを判定する 。

　ＤＦ検定は，趨勢を持つ時系列データの検定を行う場合にも利用することができ ，この場合に

は， （４－７）式に切片を加えた回帰式 ，

　　」ｙｔ＝叶汀ｔ．１ 　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４
－１２）

を推定し，こうした状況に対応した，ＤＦの検定表を用いて，宇が有意に負になっ ているかどう

かを検定すれば良い 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９３）
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　また，経済データを用いる場合には，（４－１２）式に示されているような，確率的な趨勢はかり

ではなく ，決定的な趨勢（タイム ・トレント）を含む場合も存在しえる。この場合も ，形式的には
（４－１２）式を拡張し

，

　　」ｙｔ＝４＋鮒十６ｙｔ＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４－１３）

の形の回帰式を推定することによっ て， 評価することができる。しかしながら，この場合には確

率的趨勢がなく ，決定的趨勢があることを結合的に検定することになるので，帰無仮説は，ぴ＝
０， ６＝０となる。この場合は，２種類のパラメータの同時検定となるので，検定方法としては尤

度比検定が用いられることになり ，これに対応した検定表も ，Ｄ １ｃｋｅｙ，Ｆｕ１ｌｅｒ［１９８１１に用意さ

れている 。

　これまでに説明してきた，単位根検定においては，検定を行うべ一スとなる回帰式の撹乱項に

は系列相関がないことを想定してきた。しかしながら，実際にデータの性質を検討する場合には ，

この条件が満たされない場合も考えられる。こうした場合には，Ａｕｇｕｍｅｎｔｅｄ　Ｄ１ｃｋｅｙ－Ｆｕ１１ｅｒ

（ＡＤＦ）検定を用いることが提案されている。このＡＤＦ検定では，もし回帰式の撹乱項に，系

列相関の存在が検出された場合には，この系列相関が存在しなくなるまで，従属変数のラグを説

明変数として追加していくというものである。具体的には ，

　　　　　　　　ｋ
　　」ｙＦ伽一十泌ｉ」ｙ。一。 十£ｔ 　　　　　　　　　　　　　　　　（４

－１４）

　　　　　　　　ｉ＝１
という回帰式を推定し，撹乱項の系列相関がなくなるまで，ｋを大きくして行くことになる。系

列相関の判定には，ＤＷ統計量あるいは，Ｄｕｒｂｍの代替ｈ統計量を用いることになる 。

　以上が，単位根検定に関する基本的な検定の手順である。しかしながら検定の手続きは，条件

によっ て多様に変化するので，手続きとしては煩雑である。よっ て， 上記の各種のモデルのうち

どのモデルが最もデータに対して適合性が良いかを判断する為に，検定の手続きをマニュ アル化

したものとして，Ｄｏ１ａｎｄｏ 等［１９９０１がある 。

　ここで，提示された手続きは，（４－１３）式を，撹乱項に系列相関のない状態（系列相関があれば，

ＡＤＦの手続きによる）で，推定し，６：０（即ち，ｇ＝１）を検定する。もし，帰無仮説が棄却された

場合には，検定はここで終わり ，データ系列ｙ。は，単位根を持たないことになる。もし帰無仮

説が棄却されない場合には ，

　　」ｙｔ＝４＋ぴｔ＋£ｔ　　　 ’　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －１５）

を推定し，説明変数 ｔのパラメータ推定値の有意性を検定する（この場合にも ，撹乱項に系列相関が

存在する場合には，ＡＤＦ検定に対応する推定方法を採用する）。 ここで，もし変数 ｔのパラメータ推定

値， ぴが有意であれば，変数ｙｔには決定的な趨勢があることになる。これに対して，もしぴ が

有意でない場合には ，

　　」ｙｔ＝４＋６ｙｔ＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４ －１６）

を推定し，６：Ｏという帰無仮説の下で単位根検定を行う 。ここで帰無仮説が棄却された場合に

は， 検定はここで終了し，ｙｔは単位根を持たないことになる。もし，帰無仮説が棄却されない

場合には，定数項４が有意であるかどうかを ，

　　」ｙｔ＝４＋£ｔ 　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（４
－１７）

によっ て， 検定し〃が有意であるかどうかを評価する 。

　これまで説明してきた手続きに従って，消費関数の推定に関連する暦年データである，人ロー

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９４）
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人当たり実質家計最終消費支出，人ロー人当たり実質家計可処分所得，人ロー人当たり実質Ｍ２

残高の対数値に関して，単位根検定を行ってみる。ここでは，先ず（４－９）式に対応する回帰式を

考え，撹乱項の系列相関の状況を判断するため，（４－１０）式のムｙｔ－ｋ をｋ＝０，１，２に関して推定

し， それぞれに関して，Ｄｕｒｂｉｎ－Ｗａｔｓｏｎ 検定あるいは，Ｄｕｒｂｉｎの代替ｈ検定によっ て， 系列相

関の有無を評価した。この結果採用された推定結果は，各変数に関して ，

」１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０３４６９＋Ｏ ．ＯＯ０１３２４Ｔ－Ｏ ．０３３２１ｎ　ＣＨ８５Ｐ －１

　　　　　　（０ ．９５８６）　（Ｏ ．０８４５）　　（一１ ，０９６）

　　　　　　　十〇 ．１９４５」１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＿１

　　　　　　　（１ ．１２６８）

　　Ｒ２＝Ｏ ．４９０４，Ｒ２＝Ｏ ．４４１１，Ｄ．Ｗ．＝１ ．９８５８，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝０ ．３１６０，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０３３４７

ハ１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０３１７＋Ｏ ．ＯＯＯ０６３２Ｔ－Ｏ ．０２７６１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ －１

　　　　　　　（１ ．０９９０）　（Ｏ ．０４６０７）　　（一１ ，０９９）

　　　　　　　　十〇 ．３９６」１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ－１

　　　　　　　　（２ ．４２５５）

　　Ｒ２＝Ｏ ．５８５７，Ｒ２＝０ ．５４５６，Ｄ．Ｗ．＝１ ．９８９７，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝Ｏ ．０７５２，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０１４６０

」ｌｎ Ｍ２８５Ｐ＝一〇 ．０２３９＋Ｏ ．００５０２Ｔ－Ｏ ．０１０４１ｎ Ｍ２８５Ｐ－１

　　　　　　（一〇 ．５０３２）（１ ．６６９９）　（一２ ．２１３９）

　　　　　　　十〇 ．３９０７」１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　　（２ ．５２０６）

　　Ｒ２：Ｏ ．４８５１，Ｒ２：０ ．４３１９，Ｄ．Ｗ．＝１ ．７７８５，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝１ ．１１７３，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０３９４４

（４－１８）

（４－１９）

（４－２０）

となっ た。 いずれの変数に関しても ，撹乱項に系列相関の存在が認められ，これを解消する為に ，

従属変数の１階のラグを説明変数につけ加えることが必要になっ ている。いずれの変数に関して

も， （４－１３）式の６パラメータのｔ一値を用いて，ＤＦ検定に従って評価すると ，６＝Ｏ即ちｇ：１

という帰無仮説を有意水準５％で棄却することはできない。一方，Ｔのパラメータ推定値が０

であるという帰無仮説も，有意水準５％で棄却することはできない（ここでの検定は，Ｆ
ｕ１ｌ。。

［１９７６１及びＤｉ．ｋ．ｙ，Ｆｕ１１。。［１９８１１の検定表によっ ている）。 このことから，ここで検討の対象として

いるデータは全て，単位根を持ち，階差を取ることによっ て定常的な時系列データに変換される

ことを示している。Ｄｏ１ａｎｄｏ 等［１９９０１の検定の手続きに従うならはこの場合には，（４－１５）式

の推定を行う必要がある。撹乱項の系列相関等を考慮した結果，各変数に関する ，（４－１５）式に

従う推定結果は以下の通りである 。

」ｌｎ　ＣＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０６９６６－０ ．Ｏ０１５０５Ｔ＋Ｏ ．１９４０」１ｎ　ＣＨ８５Ｐ－１

　　　　　　（４ ．０６６８）（一３ ．１６４４）　（１ ．１２０５）

　　Ｒ２＝Ｏ ．４７０７，Ｒ２＝Ｏ ．４３７６，Ｄ．Ｗ．＝１ ．９７３８，Ｄ．Ｈ．Ａ．：Ｏ ．４０９９，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２１２８

凶１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０５６７－Ｏ ．Ｏ０１３３３丁十〇 ．３９０ハ１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＿１

　　　　　　　（３ ．１８６０）（一２ ．５７８４）　　　　（２ ．３８２７）

　　Ｒ２＝０ ．５６９６，Ｒ２：０ ．５４２６，Ｄ．Ｗ．＝Ｏ ．９５５６，Ｄ．Ｈ．Ａ．：Ｏ ．２５８９，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２１７７

ム１ｎ Ｍ２８５Ｐ＝Ｏ ．０６４３８－Ｏ ．００１３８Ｔ＋０ ．４６３９」１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１

　　　　　　（２ ．３４２２）（一〇 ．５７５０）　　　（２ ．８８１３）

　　Ｒ２＝Ｏ ．３９８１，Ｒ２＝Ｏ ．３５８０，Ｄ．Ｗ．＝Ｏ ．８００６，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝１ ．０４１１，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０４１９２

（４－２１）

（４－２２）

（４－２３）

（１９５）
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　ここでは，先の検定と若干状況が異なり ，実質家計最終消費支出のデータでは，丁変数のパ

ラメータ推定値が有意水準５％で，有意にＯと異なっ ていることが見て取れる。これ以外の変数

に関しては，単位根の存在を則提として検定による場合には，有意水準５％で有意に０と異なっ

ているという帰塩仮説は棄却される。この結果は，若干奇異な印象もあるが，日本のテータを利

用した単位根検定に関する数少ない例である ，山本［１９８８１によると ，日本のデータを用いた場

合には，第１次オイル ・シ ョッ クを境として単位根検定に関しても矛盾が発生する事実が報告さ

れており ，この問題の解決は今後に残された課題とする。以下では，（４－１６）式に従った単位根

検定を行ってみる 。

　これらの推定結果は，以下に示す通りである 。

　　」１ｎ　ＣＨ８５Ｐ＝０ ．０３７６５－Ｏ ．０３０８７１ｎ　ＣＨ８５Ｐ －１ ＋Ｏ ．１９１５」ｌｎ　ＣＨ８５Ｐ－１　　　　　（４－２４）

　　　　　　　　（４ ．２４４８）（一３．４１０６）　　　　（１ ．１５１２）

　　　　Ｒ２＝Ｏ ．４９０３，Ｒ２＝Ｏ ．４５８４，Ｄ．Ｗ．：１ ．９８４５，Ｄ．Ｈ．Ａ．：Ｏ ．３７３９，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０２０８９

　　」１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０３２９４－Ｏ ．０２６５７１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ
－１ ＋０ ．３９３６」ｌｎ　ＹＤＨ８５Ｐ－１　　（４－２５）

　　　　　　　　　（３ ．４９２２）（一２．８５４９）　　　　　（２ ．５６６２）

　　　　Ｒ２：Ｏ ．５８５７，Ｒ２：Ｏ ．５５９８，Ｄ．Ｗ．：１ ．９８７２，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝Ｏ ．１４９２，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０３２１９

　　」１ｎ Ｍ２８５Ｐ＝０ ．０５０５９－Ｏ ．０２８４３１ｎ Ｍ２８５Ｐ－１＋０ ．４１０２」１ｎ Ｍ２８５Ｐ －１　　　　（４ －２６）

　　　　　　　　（２９９９６）（一２１５３９）　　　　（２５７７９）

　　　　Ｒ２＝０ ．４３５６，Ｒ２＝０ ．３９８０，Ｄ．Ｗ．＝１ ．７８０１，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝１ ．４０１９，Ｓ．Ｅ．＝０ ．０４０６０

　これらの結果によると，実質家計最終消費支出に関しては６＝０という帰血仮説を有意水準

５％で棄却する。実質家計可処分所得及び実質Ｍ２に関しては，同様の帰無仮説を有意水準５％

で棄却することができない。この結果は上の（４－１３）式に従った単位根検定の結果と対応してい

る。

　こうした検定の最後に ，（４－１７）式に従った検定を検討する。これらの推定結果は以下に示す

通りである 。

ハ１ｎ　ＣＨ８５Ｐ：０ ．０２１００＋Ｏ ．５５６９」１ｎ　ＣＨ８５Ｐ
－１　　　　　　　　　　　　　　　　　（４－２７）

　　　　　　（２ ．４６６３）　（３ ．８０５７）

　　Ｒ２＝Ｏ ．３０５０，Ｒ２＝０ ．２８４０，Ｄ．Ｗ．＝２ ．１８３０，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝一１ ．３１５４５，Ｓ．Ｅ．＝０ ．０２４０２

」１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ＝Ｏ ．０１４５２＋０ ．６８９２」１ｎ　ＹＤＨ８５Ｐ
－１　　　　　　　　　　　　　　　（４－２８）

　　　　　　　（１ ．９１３３）（５ ．５２０６）

　　Ｒ２＝０ ．４８０１，Ｒ２＝０ ．４６４４，Ｄ．Ｗ．＝２ ．２０２０，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝一０ ．９１４２，Ｓ．Ｅ．：Ｏ ．０２４５６

」１ｎ Ｍ２８５Ｐ：０ ．０２６１４＋Ｏ ．５８６５」ｌｎ Ｍ２８５Ｐ－１　　　　　　　　　　　　（４ －２９）
　　　　　　（１ ．９８２４）　（４ ．０７０８）

　　Ｒ２＝Ｏ ．３４８４，Ｒ２＝Ｏ ．３２７３，Ｄ．Ｗ．：１ ．８５９７，Ｄ．Ｈ．Ａ．＝Ｏ ．５２５８，Ｓ．Ｅ．＝Ｏ ．０５２３２

　ここに示された，切片のパラメータ推定値のｔ一値を用いた検定では，いずれの推定式におい

ても ，切片が有意水準５％で有意に０と異なっ ているという帰無仮説は棄却される 。

　これまでに示してきた結果を整理すると ，実質家計最終消費支出に関しては，決定的な趨勢が

あり ，これ以外の実質家計可処分所得と実質Ｍ２に関しては，Ｒａｎｄｏｍ　Ｗａ１ｋ　ｗ１ｔｈ　Ｄｎｆｔに従 っ

ていることになる。しかしながら，消費のテータと所得のデータが異なっ た， 時系列の発生機構

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９６）
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から生み出されているという結果には若干疑問もあり ，推定結果も安定していないと判断される 。

この点に関しては，今後構造変化の問題等を考慮した検定を検討したり ，ＤＦやＡＤＦとは異な

る検定方法との比較を検討する等の必要がある。ここでは，暦年べ一スの消費関数の推定に関係

する日本のデータでは，単位根の検定が必ずしも容易でないことのみを指摘するにとどめる。本

稿では，以下で四半期データに同様の単位根検定を当てはめた場合に，ここで見てきた，暦年デ

ータを用いた場合の単位根検定との対応関係を検討する 。

５． 季節性のあるデータの単位根検定

　前節で説明した，季節性のないデータの単位根検定も ，比較の対象が多いことことからなかな

か面倒な手続きであ ったが，テータに季節性が存在する場合の単位根検定は，季即変動形態に対

する判定をも含むためより一層面倒になる。本節では，季節性を持つデータの単位根検定の基本

的な方法を説明した上で，四半期データを用いて，日本の消費関数を推定する際に我々が利用し

てきたデータを対象として，単位根検定を具体的に検討する 。

　検討の対象となるデータが，１年間に，Ｓ個の季節性を持つデータ（我々の検討対象である，四

半期データの場合にはＳ＝４となり ，月別データの場合にはＳ＝１２となる）とする。季節性を取り除く

ための方法として階差を取ることを考える。この場合の階差は，前節で検討した階差とは異なり ，

１階の階差ではなく ，Ｓ階の階差となる。ここで考える ，ｘｒｘｔ－ｓ を季節的階差と呼ぶ。このよ

うな季節的階差を取ることは，単に季即変動パターンを取り除くはかりではなく ，単位根検定の

対象となる，趨勢をも同時に取り除く役割を果たす可能性もある。しかしながら，データの季節

性を完全に取り除くためには，Ｓ階の階差を１回取るだけでは不十分であり ，Ｓ階の階差を複数

回取る必要のある場合も存在する。また，趨勢に非線形性が存在している場合には，趨勢を取り

除くために，Ｓ階の階差を取ったデータの１階の階差を更に取る必要があることもありえる 。

　季節性を持つデータが，Ｓ階の階差と１階の階差の組み合わせによっ て， 定常性を満たすデー

タに変換することができる時，非定常なテータは ，Ｅｎｇｅ１，Ｇｒａｎｇｅｒ，Ｈａ１１ａｍａｎ［１９８９１に従 って ，

季節性を持つ階差（ｄ，Ｄ）のＩｎｔｅｇｒａｔｅｄ系列と呼ぶ。もし，Ｓ階の階差をＤ回取った上で，そ

のデータ系列に１階の階差をｄ回取ることによっ て， 定常性を満たすデータに変換される場合

には ，ＳＩｓ（ｄ，Ｄ）と記すことにする 。

　現実のデータに関する分析の結果から，季節変動の形態が和の形で示される場合には，変換前

のテータの季即変動形態以外がＩ（１）であ っても ，ＳＩ、（Ｏ，Ｏ）によっ て， 定常化されることがあ

り， 季節変動形態が積の形で示される場合あるいは，季即変動形態以外がＩ（２）以上のＩｎｔｅ －

ｇｒａｔｅｄ系列の場合には ，ＳＩ、（Ｏ，１）のデータに関して，１階の階差をｄ回取ることによっ て定常

化しなくてはならない場合もある 。

　以上が，季節性を持つデータを定常化する上での基本的な考え方である。ここでは，季節的な

Ｉｎｔｅｇｒａｔ１ｏｎの形態と非季節的なＩｎｔｅｇｒａｔ１ｏｎの形態とを区別する必要があるので，処理が一層や

っかいになる。ここでは先ず季節的な ，ＩｎｔｅｇｒａｔｉＯｎの形態を決定し，その上でそれ以外のＩｎ －

ｔｅｇｒａｔｉｏｎの形態を判定するという方法に従って検討を加える。こうした検定の手続きに関して

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９７）
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も現在では多数の方法が提案されているが，ここでは比較的初期に示された，Ｄ．ｃｋｅｙ，Ｈａ。。。 ，

Ｆｕ１１ｅｒ［１９８４１の方法を，Ｏｓｂｏｍ等［１９８８１によっ て修正された形で利用する。この方法を以

下では，ＤＨＦ法と呼ぶ。この方法は，前節で説明したＡＤＦ検定を　般化したものである 。

　ＤＨＦ法とは，年にＳ回の季節性を持つデータを対象として，以下に記す回帰式を最小２乗法

によっ て推定し，回帰式のパラメータ ，６のｔ一値を用いた検定を行うことが基本となっ ている 。

　　　　　　　ｋ
　　」、＝６ｚｔ＿、十　６ｉ」 、ｙｔ＿ｉ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－１）

　　　　　　　ｉ＝１

なお ，（５－１）式のｚ。一、 は以下に示す方法によっ て求められる。先ず，ハ 、ｙ。（ここで，」、ｙ。＝ｙｒｙ。．、

である）を，それ自身のｋ期ラグまでの過去の変数によっ て回帰する。この回帰式は ，

　　　　　ｋ
　　」 、ｙｔ＝　刃 ｉ」 ｓｙトｉ ＋冬ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－２）

　　　　　ｉｇ１

という形になる 。

　次に，（５－２）式に関する ，（ん，ん，… 入）のＯＬＳ推定量
，（ん，刃２，… 入）と ，ｙ ｔ， ｙ。一。 ，

・， ｙｔ－ｋ から ，Ｚ。 を以下の式に従って計算する 。

　　　　　　ｋ　 ＾
　　 ・ｔ＝ｙｔ一　ノ ｉｙｔ－ｉ 　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－３）
　　　　　ｉｇ１

　最終的に ，ｚ。 のラグ付き変数を（５－１）式に代入して回帰式を推定し，６の推定値に関する ，ｔ一

値を計算する 。ＤＨＦ［１９８４１では，」 、ｚ。 を用いることを提案したが，ここではＯｓｂｏｍ等

［１９８８１によっ て修正された方法に従う 。ここで計算された ，ｔ一値によっ て検定を行うための検

定表は，ＤＨＦ［１９８４１に用意されている 。

　もし，（５－１）式における，６の推定量が有意に負とな っている場合には，ｙｔが季節的なＩｎｔｅ －

ｇｒａｔｅｄ系列であるという帰無仮説が棄却され，確率的季節性が存在しないという対立仮説かＳ

階の階差を取ることによっ て， 取り除かれる，確率的季節性は存在しないという対立仮説が受容

されることになる 。

　逆に，６：０であるという帰無仮説が受容された場合には，データの定常性を導くための，季

節変動以外の階差（１階の階差）の回数を決めることが問題となる。ここで，評価の対象となる

仮説は，ＳＩ。（０，０），ＳＩＳ（Ｏ，１），ＳＩ、（１，１）等となる。上で，６＝０という帰無仮説が受け入れら

れた場合には，ＳＩ、（０，０）は考慮の対象外となるので，ＳＩ、（０，１）とＳＩ
ｓ（１，１）との問の比較を

行いどちらが適切であるかを評価することになる 。

　以下では，Ｓ階の階差を１回取ることによっ て， 季節変動形態が取り除かれているということ

が基本的な前提となるので，以下に示す手続きは，前節で示した季節性のないテータの単位根検

定と類似したものとなる 。

　前節で述べた単位根検定の方法と考え合わせるならば，ここでの帰無仮説は，ＳＩ
。（１，１）とな

り， 対立仮説は，ＳＩ
Ｓ（０，１）となることは自然な選択であろう 。よっ て， 以下の推定式を前提と

して，季節性のないデータの場合の，ＡＤＦ検定に対応した検定方法を考える 。

　　　　　　　　　　ｋ
　　〃、ｙ、＝６」 、ｙ、．。十　６ｉ〃 、ｙ、．ｉ ＋£、 　　　　　　　　　　　　　（５－

４）

　　　　　　　　　　ｉ＝１
（５－４）式の」は，ｙ、にム、の階差を取った系列の１階の階差を取ることを意味する。ここで，６

が有意に負であるかどうかを検定する。ここで帰無仮説が棄却されなければ，次にＳＩ。（２，１）を

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９８）
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帰無仮説として ，ＳＩ
。（１，１）を対立仮説とした検定を行う 。この場合の推定式は ，

　　凶凶」 、ｙｔ＝６」」 ｓｙｔ＿１＋　６，凶」」 ｓｙｔ＿１ ＋£ｔ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－５）

といっ た形となり ，以下同様の手続きを繰り返すことになる 。

　これまで説明してきた，ＤＨＦ検定においては，データの季節変動形態を評価する場合には ，

季即変動形態が確率的な変動形態，すなわち ，

　　 ｙ、＝ｙ、＿ｓ＋£、＝＞」 、ｙ、＝ｙ、一ｙ、＿、＝£、　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－６）

であることを前提とした検定方法である。これに対して，季即変動形態が確定的である場合を考

えることもできる。これは，四半期テータを用いる場合には，季即変動形態が四半期タミー変数

（Ｄ
ｉ， ｉ＝１
，… ４）によっ て以下の形で既述される場合である 。

　　 ｙ、＝ぴ１Ｄ１ ＋ぴ２Ｄ２ ＋ぴ３Ｄ３＋ぴ４Ｄ４ ＋£、　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－
７）

（５－６）式と（５－７）式のモデルにおける基本的な相違点は，これらのデータ系列にある時点で，何

らかのシ ョッ クが与えられた場合，（５－７）式のモデルではこの影響は長期的には次第に弱まっ て

いくのに対して ，（５－６）式のモデルでは，シ ョッ クがそれ以後のデータにも継続的に影響を与え

ることである。こうした，２種類のモデル問の識別を行うための検定は ，Ｈｙｌｌｅｂｅｒｇ，Ｅ
ｎｇｅ１

，

Ｇｒａｎｇｅｒ，Ｙｏｏ［１９９０１によっ て開発されているが，この方法に関しては，本稿では取りあげな

いこととする 。

　更に，季即変動を持つテータが，確率的あるいは決定的な季節性と決定的な趨勢を持っている

時系列から生み出されていると考えられる場合もあり ，この場合の単純なモデルは ，

　　　　　　　　　３　　 ｙ、＝ぴ〇十ｙ、＿１＋　 ぴｉＤｉ ＋£、　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（５－
８）

　　　　　　　　ｉ＝１

となる。このようなモテルを則提とし，タミー変数によっ て季節調整が行われているとすれは ，

標準的な，ＤＦあるいは，ＡＤＦ検定によっ て， Ｉｎｔｅｇｒａｔｉｏｎの階数を検定することができる 。

　さて，以下ではＤＨＦの手続きに従って，前節で検討したのと同様の，実質家計最終消費支出 ，

実質家計可処分所得，実質Ｍ２（いずれも人ロー人当たり）の季節調整を施されていないデータを

対象として，単位根検定を行う 。先の説明からも明らかであるようにこの過程で利用する回帰式

の数は非常に多くなるので，利用した推定結果の全てを提示することはせず，結果の概要を提示

することにする 。

　先ず，各テータ系列の４四半期分の階差を取ることによっ て， 季節変動の影響が取り去られて

いるかどうかを判定するために，（５－２）式の回帰式の推定を行い，各変数に関して，ムを推定す

る。 ここで，ム ｓｙ 、．ｉ の何期ラグまでを用いて推定するかに関しては，明確な規準が示されていな

いので，ここで ，ｋ＝１
，　 ，５に関して，推定を行い，Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量とＤｕｒｂｍの代替

ｈ統計量とによっ て， 誤差項の系列相関の影響が最も少なくなる，ｋの値を選択した 。

　この結果，実質家計最終消費支出に関しては，ｋ＝２で誤差項の系列相関が最も小さくなり ，

入＝Ｏ ．６４６９８１，刃。＝Ｏ ．３１１０６１という値を得た。このときのＤｕｒｂｉｎの代替ｈ統計量の値は ，

Ｏ． ０５８１３である。実質家計可処分所得に関しては，ｋ＝４が選択され，ん＝Ｏ
．３６８３３０，ノ。＝

０． ３６９８３７，刃。＝Ｏ ．３２０２３２，ん＝一〇．１２３８２２という値を得た。このときの代替ｈ統計量は ，

１． ０２９１３であ った。実質Ｍ２に関しては，ｋ＝３が選択され，ん＝１ ．３６０６４，／。＝一〇 ．３１７１０４，ん：

一〇 ．０８３２５０と推定された。このときの，代替ｈ統計量の値は，一〇 ．２１１８２であ った 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（１９９）
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　各変数の１ｉの推定値を用いて，（５－３）式に従って，それぞれの変数のｚ 系列を計算した上で ，

（５－１）式に示される関係を推定した。ここでも ，ｋの値の選択規準は明確ではないので，ここで

は（５－２）式を推定した際に選択された値を用いて推定を行 った。この結果得られた，実質家計最

終消費支出の推定式における，６の推定値はＯ ．０８４６７４９であり ，このときのｔ一値は１ ．２１２４であ っ

た。 実質家計可処分所得の推定式における，６の推定値はＯ ．００７４５８４８であり ，このときのｔ一値は

１． ２７８２５である。実質Ｍ２の推定式における，６の推定値は一０ ．０７７８５５であり ，このときのｔ一値

は一３７３０３８である。これらの数値に対して，ＤＨＦによる，６＝Ｏという帰無仮説に対する，有

意水準５％の検定統計量の値は，一４以下の値となっ ているのでいずれの変数に関しても ，有意

水準５％で，６：０という帰無仮説を棄却することができない。よっ て， ここで用いた各変数は ，

４四半期の階差を１回取ることによっ て季節的なＩｎｔｅｇｒａｔｅｄテータになることになる 。

　上記の分析を則提として以下で検討すべき問題は ，ＳＩ。（Ｏ，１）とＳＩ。（１，１）との問の選択の問

題である。先ず，ＳＩ
。（１
，１）を前提として４四半期の階差を取 ってデータを用いて，ＤＦ及び

ＡＤＦ検定を行う 。これに関しては ，（５－４）式で示した関係を利用することになる。撹乱項の系

列相関の状況によっ て， 意味のある検定が，ＤＦ検定である場合もあり ，ＡＤＦ検定である場合

もあるが，各変数に関する検定に必要な情報を示す 。

　ＤＦ検定において，実質家計最終消費支出に関する回帰式の６の推定値は一〇０５８９３７であり
，

これに対応するｔ一値は一２０１７２６であり ，ＤＷ統計量は，２５５９である。実質家計可処分所得に

関する回帰式の６の推定値は一０ ．１３９３７４であり ，これに対応するｔ一値は一３ ．１６２６７であり ，Ｄ

Ｗ統計量は，２８０２９である。実質Ｍ２に関する回帰式の６推定値はＯ０６０７２８であり ，これに対

応するｔ一値は１ ．２０１３８であり ，Ｄ．Ｗ．統計量は，２ ，８０３である。しかしながら，これらの推定式に

おける，Ｄｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値はいずれの推定式においても ，撹乱項の系列相関の存在を

示しているので，ＤＦ検定の信頼性は低い。 特に実質Ｍ２の推定式においては，６に関する推定

値が正になっ ているので，これが有意に負であるという検定を行っても意味はない。よっ て， 単

位根検定は，ＡＤＦ検定による。ＡＤＦ検定において，実質家計最終消費支出に関する回帰式の６

の推定値は一〇 ．０３２２４であり ，これに対応するｔ一値は一１ ，２４８であり ，ラグ付き従属変数は，５

期のラグまで必要となり ，この時のＤｕｒｂｍの代替ｈ統計量の値は一１２０１７ある。実質家計可処

分所得に関する回帰式の６の推定値は一０ ．０６２９５であり ，これに対応するｔ一値は一１ ，５９９であり ，

ラク付き従属変数のラグは，３期まで必要となり ，この時の代替ｈ統計量の値は０４４０７であ っ

た。 実質Ｍ２に関する回帰式の６の推定値は一０ ．０２４７０４であり ，これに対応するｔ一値は一
１． ５８５７４であり ，ラグ付き従属変数のラグは５期まで必要であり ，この時の代替ｈ統計量の値は

１． ９３８７６であ った。ここでは，撹乱項の系列相関は取り除かれている。先のＤＦ検定の場合と異

なっ て全ての回帰式における，６の推定値がいずれも負であるので，検疋表によっ て検定を行う

ことが可能であるが，いずれの変数の６の推定値も有意水準５％で，６：０であるという帰無仮

説を棄却することはできない 。

　よっ て， 我々の利用しているデータに関しては，４四半期の階差を取って，季即変動要因を取

り除いた時系列データの１階の階差を取った場合には定常性の条件を満たしていることになる 。

これだけで単位根の問題が解決しているかどうかを検定するために，（５－５）式に従った回帰分析

を行う 。ここでも ，ＤＦ検定における回帰式のＤｕｒｂｍ－Ｗａｔｓｏｎ 統計量の値がいずれも小さいの

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（２００）
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で， 以下では，ＡＤＦ検定の結果のみを示す 。

　ＡＤＦ検定において，実質家計最終消費支出に関する回帰式の６の推定値は一１ ．６３５６５であり ，

これに対応するｔ一値は一７ ．７５１０２であり ，ラグ付き従属変数は，４期のラグまで必要となり ，こ

の時のＤｕｒｂｍの代替ｈ統計量の値は一１３０８４７である。実質家計可処分所得に関する回帰式の

６の推定値は一１ ．７３２６７であり ，これに対応するｔ一値は一７ ．６６１９であり ，ラグ付き従属変数のラ

グは，２期まで必要となり ，この時の代替ｈ統計量の値は０ ．８６６４５７であ った。実質Ｍ２に関す

る回帰式の６の推定値は一〇 ．２６９２５であり ，これに対応するｔ一値は一４ ．２７５５９であり ，ラグ付き

従属変数のラグは４期まで必要であり ，この時の代替ｈ統計量の値は２ ．１８７６１であ った。ここで

は， 携乱項の系列相関は実質Ｍ２を除いては，取り除かれており ，実質Ｍ２に付いてもほぼ取り

除かれている。また６の推定値がいずれも負で充分に大きくなっ ている。ここに示した ，ｔ一値も

充分に大きな値を取っているので，有意水準５％で，６＝Ｏという帰無仮説は棄却され，ここで

は， 単位根は存在しないことになる 。よっ て， 我々が検討してきた，３変数の系列はいずれも ，

ＳＩ。（１，１）の形の，Ｉｎｔｅｇｒａｔｅｄ系列であることが示されたことになる 。

　本節で検討した，四半期データを用いた場合の単位根の検定では，前節に示した，暦隼データ

を用いた単位根の検定の場合と異なっ て， 矛盾のない形で各データの単位根検定を行うことが可

能であ った。こうした状況が明らかになれば，ここに示したデータを結合した形での性質の検討

を行った上で，Ｅｒｒｏｒ　Ｃｏｒｒｅｃｔｉｏｎ　Ｍｏｄｅ１［ＥＣＭ１による消費関数の推定への道が開かれたことに

なる 。

６． 結論と今後の課題

　本稿では，前稿で検討した，１９５５年以降の日本の暦年データを用いた消費関数の推定作業の結

果を受けて，同一期間の四半期データを用いた消費関数を推定する問題を検討した。本稿の２節

では，四半期べ一スで消費関数を推定する場合に利用する基本的なデータ系列である，人ロー人

当たり実質家計最終消費支出と人ロー人当たり実質家計可処分所得とのデータの変動を図的に確

認し，暦年テータを用いた場合と四半期テータを用いる場合の相違占として，テータの季即変動

パターンの検討が追加的に必要であることを明らかにした。特に，人ロー人当たり実質家計可処

分所得のデータにおける季節変動パターンは，観測期間の途中から変化が生じていることが明ら

かになり ，今後の推定作業においてこの点を確認することが必要であることを示した 。

　本稿の３節においては，暦年テータによっ て推定したのと基本的に同一の関数型を用いて，季

節調整に関しては，四半期タミー変数を用いた消費関数の推定結呆を示した。ここでも暦年テー

タを用いた場合と同様にいくつかの問題点が存在することが明らかとなっ た。 ここでは，観測期

問内に日本の消費関数に構造変化が発生した可能性，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎの問題及び適切な季

節調整の方法に関して吟味した 。

　本稿の４節においては，暦年テータを利用した場合にも ，四半期テータを利用した場合にも共

通に問題となる ，Ｓｐｕｒｉｏｕｓ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎの問題に対して解答を与えることを目的として，回帰分

析に用いるデータの時系列データとしての性質を明確にするために，データの単位根検定の方法

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（２０１）
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を説明した後に，季即変動のないテータ（具体的には，暦年テータ）を利用して実際に単位根の検

定を行った。しかしながら，暦年データに関する単位根検定では，対象としたデータの時系列デ

ータとしての性質を明確に結論付けることはできなかった。こうした状況を発生させる原因とし

て， 日本の経済データの持つ，時系列データとしての性質が，第１次オイル ・シ ョッ クの前後で

変化している可能性に関して言及した 。

　本稿の５節では，季節調整を施していない，四半期データを利用した単位根検定の方法を説明

した後に，具体的に単位根検定を行った。この場合には，暦年テータを用いた単位根検定の場合

と異なっ て， 分析の対象とした，各データが，ＳＩ。（１，１）プロセスであることを結論付けること

ができた。このように，回帰分析に用いる各データの時系列データとしての性質を，明確に示す

ことのがきた場合には，こうした情報を利用して，通常の回帰分析におけるデータの処理よりは

望ましい形で，回帰分析に用いる推定式の定式化を行うことのできる可能性が開かれている 。

　本稿ではスペースの制約もあり ，５節で提示した議論をより一層展開して，具体的な回帰分析

の定式化に進むことはできなかった。また，本稿では単位根検定の方法として極めて基本的な方

法を用いて分析を行ったのみであ って，この問題に関して現在提案されている各種の方法を比較

するといっ た形の議論の展開を行うこともできなかった 。

　今後の展開方向としては，暦年データに関する構造変化の状況を考慮した，単位根検定の方向

を追求する問題が一つ考えられる。また，四半期データを用いて本稿で行った単位根検定に関す

る情報を利用して，Ｅｒｒｏｒ　Ｃｏｒｒｅｃｔ１ｏｎ　Ｍｏｄｅ１を用いた消費関数の推定に進むことも考えられる 。

本稿の前半における分析を念頭におくならば，日本の消費関数に関する構造変化の問題は，避け

て通ることのできない問題であるので，この問題をある程度明確に取り扱う為には，暦年テータ

を用いた分析では，サンプル数の制約が伴う 。よっ て， この点をも念頭においた場合には，単位

根検定において明確な判断を行うことのできた，四半期テータを用いてより進んだ検討を行い ，

その中で消費関数の構造変化の問題にも光を当てることが当面の課題であり ，この結果を得た後

に， 暦年データを用いた分析に進む方が生産性が高いと判断される 。

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　脚　注

１）こうした分析は，最近の計量経済学の教科書である，Ｍａｄｄａｌａ［１９９２Ｌ　Ｔｈｏｍａｓ［１９９３１等では ，

Ｍｏｄｅ１Ｓｅ１ｅｃｔ１ｏｎ あるいは，Ｄ１ａｇｇｏｎａ１１ｓｕｃ　Ｃｈｅｃｋｍｇといっ た呼ぴ方をしている問題である。こうし

　た方法に関しては，これ等の教科書の説明の他，Ｂｅｇｇｓ［１９９８１ ，Ｐｈｌｌ１１ｐｓ［１９８８１等の解説がある 。

　こうした分析の展開において，指導的な役割をはたした，Ｈｅｎｄ町の論文は，Ｈｅｎｄ町［１９９３１に１９８５

　年頃までのものは収録されている。また，こうした方法に関して総合的な紹介をしたものとして ，

　Ｃｈａｒｅｍｚａ－Ｄｅａｄｍａｎ［１９９２１がある。また，伝統的な手法と，時系列分析的手法とを併せて解説し

　たものとして，Ｃｕｔｈｂｅｒｔｓｏｎ－Ｈａ１－Ｔａｙ１ｅｒ［１９９２１がある。この分野では，最近続々と啓蒙的な文献

　が表われており ，Ｍｉ１１ｅｓ［１９９３１も読みやすいものである。また，最近の分析手法の基礎になっ てい

　る，時系列分析の解説としては，Ｈａｒｖｅｙ［１９９３１，Ｈａｍ１１１ｔｏｎ［１９９４１等がある。最近出版された計

　量経済学の教科書のうち，最も体系的なものであると考えられる，Ｄａｖｌｄｓｏｎ－Ｍａｃｋｍｎｏｎ［１９９３１に

　も，ここで検討する一連の問題に関して，簡潔な説明がある 。

２）Ｓｐ皿１０ｕｓ Ｒｅｇｒｅｓｓ１ｏｎの発生を説明変数，従属変数ともに，確率的な時系列過程に従ったテータで

　あることを前提として，モンテカルロ ・シィミュレーシ ョンによって経験的に示したものとして ，

　Ｇｒａｎｇｅｒ－Ｎｅｗｂｏｌｄ［１９７４１が有名である。又，Ｓｐｕｒ１ｏｕｓ　Ｒｅｇｒｅｓｓｌｏｎ の問題の理論的性質を明らかに

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（２０２）
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　したものとして ，Ｐｈｉ１ｌｉｐｓ［１９８６１がある 。

３）データの定常性に関しては，各種の定義があるが，基本的にはデータの平均が一定で，分散も一定

　であり ，異時点間の共分散が，時間差のみの関数となることである。我々が利用する経済時系列デー

　タでは，このような定常性の条件を満たすことはまれで，水準のデータ（生のデータ）に適切な変換

　を施して，定常性を満たすデータ系列を作り出すことが重要な問題となる。これらに関しては，４節

　で詳しく議論する 。

４）実質家計最終消費支出に関しては，このような季節変動パターンの変化は認められない 。

５）考えられる理由としては，観測期問の前半においては，夏季のボーナスの支払がそれほど普及して

　いなかったのに対して，観測期問を通じてこれの支払が普及したこと 。あるいは，夏季のボーナスの

　支払が，観測期問の前半では７月あるいは旧盆の時期に行われることが多かったのが，次第に６月に

　支払われるようにな ってきたこと等があろう 。しかしながら，筆者はこうしたボーナスの支払形態の

　変化に関するまとまっ た説明を知らない 。

６）水準を用いた推定結果の決定係数値と ，１階の階差を用いた推定結果の決定係数値を比較可能にす

　るための変換に関しては，Ｍａｄｄａ１ａ［１９９２１（２３５ぺ 一シ），Ｈａ耐ｅｙ［１９８０１を参昭 。

７）時系列分析の考え方になじみがなかったり ，通常の最小２乗法の考え方である，説明変数は，非確

　率変数であるという前提を自然に受け入れている場合には，ここで述べてきた考え方が奇妙に感じら

　れるかも知れない。しかしながら，経済変数を用いた回帰分析を考える場合には，説明変数は非確率

　変数であり ，従属変数のみが確率変数であると考えることは，最小２乗法が，Ｇａｕｓｓ－Ｍａｒｋｏｖ の定理

　を満たすための便宜的な条件であるにすぎないことは，説明するまでもなく明らかなことであろう 。

　ここで考えているのは，計量経済分析に用いられる各データの変動は，各期の他の変数の変動によっ

　ても影響を受けると同時に，自分自身の過去の値からも影響を受けていることを前提としていること

　になる。よっ て， 回帰分析を行う際には，自分自身の過去の値からの影響を一定水準以下に抑えない

　限り ，各期の他の変数の変動からの影響を明確に把握することが困難になり ，こうした過去からの影

　響を一定水準以下に抑えるための操作が，定常化の操作にあると言うことができよう 。

８）計量経済学において，最小２乗法の性質を議論する場合には，一般的には小標本特性を問題にする

　ことが多い。しかしながら，ここで我々が問題にしているような，説明変数が確率変数であり ，説明

　変数と撹乱項との間に相関が存在する場合には，パラメータの分布型を知ることが困難（不可能？）

　であるので，大標本特性を考えることになる。この場合には，回帰式が，ｙ＝Ｘ房十ｕ である場合に ，

　（１／ｎ）Ｘ’Ｘがサンプル数 ｎが大きくなっ ても ，有限で正値定符号であることが必要である。説明変数

　が定常性の条件を満たすということは，この条件の成立を保証することになる。これが満たされない

　場合には，房の推定値の分散が発散してしまうことになる 。

９）Ｍａｄｄａ１ａ［１９９２１によると ，単位根検定に関連する論文は，２００本に昇るとのことである。しかし

　ながら，それ以降もこれに関連する文献は続々と発表されている 。

１０）本稿は，筆者にとっ てはこうした手法を用いた最初の論文であり ，若干解説的で直観的な記述を行

　う 。ここでの手法に関する記述は，Ｃｈａｒｅｍｚａ，Ｄｅａｄｍａｎ［１９９２１に多くを負 っている 。
１１）　 ４， ５節で登場する各種の用語に関しては，確定的な邦訳が存在していないので，これらに関して

　は，あえて日本語にすることをせず，英語のまま記すことにする 。

１２）現実に観測される経済データは，上昇あるいは低下の趨勢を持つ場合が圧倒的に多いので，ここに

　示したデータ発生プロセスとしては ，（４－３）式あるいは（４－５）式の形で示される可能性が高い。とこ

　ろが，データの発生機構が，（４－３）式に従う場合と（４－５）式に従う場合とでは，経済学的含意が大き

　く異なる。よっ て， 各経済データが，どちらのプロセスから発生しているのかを判定することが大き

　な問題となる 。（４－３）式で記述されるデータは，階差を取ることによっ て定常的な時系列データに変

　換することが可能であるので，Ｄ１ｆｆｅｒｅｎｃｅ　Ｓｔａｔ１ｏｎａｒｙ［ＤＳ１系列と呼はれ，（４－５）式によっ て既述さ

　れるデータは，決定的な趨勢を取り去ることによっ て， 定常的な時系列データに変換することができ

　るので，Ｔｒｅｎｄ　Ｓｔａｔｉｏｎａｒｙ［ＴＳ１系列といわれる 。１９８０年代には，単位根検定の手法の開発と併せ

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（２０３）
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　　　　て，実際の経済データの発生機構を確定するという応用面の分析も多数行われている。これらのなか

　　　　で代表的なものとして，Ｎｅｌｓｏｎ－Ｐ１ｏｓｓｅｒ［１９８２１，Ｍａｎｋｅｗ－ｓｈａｐｍ［１９８５Ｌ　Ｐｅｒｒｏｎ［１９８８１等があ

　　　　る。最近では，こうした問題の検討における，単位根検定の信頼性に疑問を提示した，Ｒｕｄｅｂｕｓｈ

　　　　［１９９３１等も表われている
。
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