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構造変化と非線形性を考慮したモデルによる
わが国の歳入と歳出の因果性分析*1

瀧本 太郎*2　坂本 直樹*3

要旨

本稿では，わが国の財政データを用いて，構造変化と非線形性を考慮したモデルにより国と都道府

県における歳入と歳出の構造に関する因果性分析を行った．その結果，国レベルでは，歳入と歳出の

間に長期・短期，名目・実質・GDP比データを問わず，Institutional separation仮説が支持され，都

道府県レベルでは，名目データについては短期的に Fiscal synchronization仮説が，経済規模の影響

を考慮した GDP比データについては Spend-tax仮説が支持された．これらの結果は構造変化や非線

形性を考慮していない瀧本・坂本 (2011)と同様である．

JEL classification: C32, H50, H72

Keywords: Tax-spend debate, central and local governments, Granger causality, error correction

model, TAR/M-TAR model, structural breaks

1 はじめに

歳入と歳出の因果関係を明らかにすることは財政再建の手掛かりとなる．歳入から歳出への因果関

係があり，歳入の増加が歳出の増加を招くならば，歳出削減による財政再建が望ましい．逆に，歳出

から歳入への因果関係があるならば，増税による財政再建が有効かもしれない．また，歳入と歳出に

因果関係がないならば，制度的に課税が歳出と連動しておらず，税収を度外視した歳出の決定が行わ

れている可能性がある．このとき，財政再建のためには，増税や歳出削減とともに，受益と負担の対

応を明確にした財政制度への転換も必要になるであろう．

歳入と歳出の因果関係に関する実証研究は，国内外問わず多数存在する．一連の研究は 1980年代の

米国における財政赤字の累積を契機とし，Revenue-expenditure nexusとして知られている．そこで

は，財政再建への示唆を得ることが主たる目的とされ，歳入と歳出の時系列データに対して Granger

の因果性検定を行うという手法がとられている．なお，Revenue-expenditure nexusに関するサーベ

イについては，Payne (2003)などを参照されたい．

*1本稿は 2011年度日本経済学会秋季大会における報告を改題・加筆・修正したものである．討論者の宮崎智視氏 (東洋大学)
ほか，参加者の方々から貴重なコメントをいただいた．なお，瀧本は日本学術振興会科学研究費補助金若手研究 (B)(22730180)
からの助成を受けている．ここに記して感謝申し上げます．
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わが国を対象とした最近の研究としては，瀧本・坂本 (2011)がある．この研究では，1955年度から

2008年度までの国レベルの歳入と歳出を対象として分析を行い，財政データとして名目，実質，GDP

比のいずれを用いるかによらず，公債金収入を控除した歳入と，国債費を控除した歳出または一般歳出

との間に，Grangerの因果性がないことを明らかにした．一方，集計した都道府県レベルの歳入と歳出

についても同様の分析を行い，財政データとして名目値を用いる場合には短期的に両方向の Granger

の因果性，GDP比を用いる場合には短期・長期ともに歳出から歳入への Grangerの因果性，実質値

を用いる場合には長期的に歳入から歳出へのGrangerの因果性がそれぞれ観察され，国レベルとは異

なる結果が得られた．

Revenue-expenditure nexusでは，その初期の研究において定常性の確認をせずにVAR モデルが用

いられたが，1980 年代後半からは単位根検定と共和分検定が行われるようになり，歳入と歳出の間に

長期的な関係がある場合には誤差修正モデルが適用されるようになった．しかしながら，最近の研究

では，Ewing et al. (2006)，Young (2009)，Zapf and Payne (2009)のように，長期均衡からの乖離が

ある閾値 (0を含む) より大きいか小さいかにより非対称性を考慮する Threshold AR model (TARモ

デル) と長期均衡からの乖離の変化量がある閾値 (0を含む) より大きいか小さいかにより非対称性を

考慮するMomentum-threshold model (M-TARモデル) の 2 種類のモデルを考え，Enders and Siklos

(2001) により提案されている Threshold共和分検定を行ったものや，Payne et al. (2008)，Saunoris

and Payne (2010)のように構造変化を考慮して TAR/M-TARモデルを用いた分析もある．わが国で

は，平井 (2010)が SNAの一般政府のデータを用いて TAR/M-TARモデルによる分析を行っている

が，政府部門を国レベルと地方レベルに分けて分析したものは見当たらない．そもそも TAR/M-TAR

モデルによる分析は，財政状態によって政策立案者 (Policymaker)の意思決定が異なることを想定し

ている．したがって，政府レベルごとに分けて分析することにも意義があると思われる．

そこで，本稿では，わが国の財政データを用い，国レベルと都道府県レベルそれぞれに対して，構

造変化および長期均衡への非対称な調整過程を考慮したモデルによる Grangerの因果性分析を行い，

瀧本・坂本 (2011)の結果と比較する．具体的には，各変数の和分次数を決定する際に構造変化を考慮

した Zivot and Andrews (1992)による単位根検定を行う．さらに，共和分検定については，構造変化

とともに長期均衡への非対称な調整過程を考慮するためにGregory and Hansen (1996)および Enders

and Siklos (2001)に基づく検定を行い，誤差修正モデルを特定化した上で，Grangerの因果性検定を

行うという手順を採用する．

本稿の構成は，以下のとおりである．第 2節では，Revenue-expenditure nexus に関して構造変化

および長期均衡への非対称な調整過程を考慮した先行研究を中心に整理する．第 3 節では国レベルを

対象とした分析を行い，第 4節では都道府県レベルを対象とした分析を行う．第 5節ではまとめと今

後の課題について述べる．
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2 4つの仮説と最近の先行研究

Revenue-expenditure nexusは歳入と歳出の時系列データに対してGrangerの因果性検定を適用する

ことにより，変数間の因果関係を明らかにして財政再建への示唆を得ることを主たる目的としている．

検証される仮説は因果の有無と方向から，Tax-spend 仮説，Spend-tax 仮説，Fiscal synchronization

仮説，Institutional separation 仮説の 4つが存在する．

Tax-spend 仮説は歳入が変化することに伴い歳出も変化するというものであり，歳入から歳出への

Grangerの因果性が観察されることにより支持される．Friedman (1978)は，歳入は歳出に正のインパ

クトを与えるとし，増税による財政再建は望ましくないとした．一方，Buchanan and Wagner (1977)

は，直接税によって増税を行うとき，財政錯覚が解消され歳出が減少するとし，このような状況の下

では，歳入は歳出に負のインパクトを与えるとした．両者が Tax-spend 仮説の理論的な背景となって

いる．

Spend-tax仮説は歳出の変化が歳入の変化をもたらすというものであり，歳出から歳入へのGrangerの

因果性が観察されることにより支持される．その理論的根拠は，Barro (1979)とPeacock and Wiseman

(1979)に求められる．前者は公債発行による歳出の増加が将来時点での増税につながることを見越し

て人々が行動することを指摘しており (公債の中立命題)，後者は危機的状況下で歳出が一時的に増加す

ると，平時に戻っても歳出が元の水準に戻らずに恒久的に高い税負担が継続することを指摘している．

Fiscal synchronization 仮説は歳入と歳出が同時に決定されるというものであり，歳入と歳出の間に

両方向の Grangerの因果性が観察されることにより支持される．von Furstenberg et al. (1986)によ

ると，Musgrave (1966)などのように規範的な意味での効率的な政策決定が行われるか，Meltzer and

Richard (1981)などのように公共選択論的な意味での集合的選択により政策決定が行われるかによら

ず，歳出の変化が同時点での課税によりバランスされる限りは Fiscal synchronization 仮説が観察さ

れるとしている．ただし，瀧本・坂本 (2011)が指摘するように，Grangerの因果性は，歳入 (歳出)の

予測が歳出 (歳入)の過去の値を用いることによって改善されるかどうかに基づいて定義されることか

ら，この定義が上述の同時決定の議論と直接的に対応しているかどうかに関しては注意を要する．

Institutional separation 仮説は歳入と歳出が制度的に分離された形で決定されるというものであり，

歳入と歳出の間に両方向のGrangerの因果性がないことにより支持される．Baghestani and McNown

(1994)は米国を対象として歳入と歳出の間に Grangerの因果性が観察されないことを示して，この

仮説を提案した．その理論的な背景としてはWildavsky (1964, 1988)が挙げられている．Wildavsky

(1964, 1988)は政治学または行動科学的な研究により，前年度までの実績に基づいて予算が少しずつ

上積みされていく増分主義 (Incrementalism)が米国の予算編成過程において妥当することを主張して

いる．また，野口他 (1977)はわが国を対象として歳入と歳出の構造方程式を推定することにより，予

算編成過程が増分主義により説明できることを示している．

Revenue-expenditure nexusでは，その契機となった 1980年代以来，数多くの研究が蓄積されてき

た．Payne (2003)は 2002年までの研究の包括的なサーベイである．また，2002年以降の研究および

国内の研究に関するサーベイは瀧本・坂本 (2011)に詳しい．最近の研究の傾向は構造変化や長期均衡
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への非対称な調整過程を考慮した分析手法が適用されていることである．このような分析手法により，

それまでの研究とは一部異なる結果が得られている．以下では，構造変化や長期均衡への非対称な調

整過程を考慮した最近の研究についてレビューする．

Ewing et al. (2006)は，Revenue-expenditure nexusに非対称な誤差修正モデルを適用した最初の

研究である．この研究では，長期均衡への非対称な調整過程が考慮されるべき根拠として，第一に，財

政収支の長期トレンドからの乖離が黒字方向であるか赤字方向であるかによって政策立案者の行動が

異なることを挙げている．第二に，景気循環が非対称であれば，財政収支への反応もまた自動安定化

装置や裁量的財政政策を介して非対称になることを挙げている．第三に，実効税率または課税標準の

変更に対する納税者の反応や，第四に，国内外の様々な外生的なショックに対して感応的な税目から

の税収の変化が，財政収支に対する非対称な変化をもたらすことも指摘している．

この研究の分析対象は米国の連邦政府であり，Bureau of Economic Analysis (BEA)データベース

の 1958年第 1四半期から 2003年第 2四半期までの季節調整済み四半期データが用いられている．歳

入と歳出はそれぞれGDP比にして自然対数をとっている．ADF/PP検定が行われ，歳入と歳出がと

もに I(1)過程であるという判断がなされている．次に，TAR/M-TARモデルによる共和分検定を行

い，TARモデルでは，共和分関係がないという帰無仮説が有意水準 5%で棄却されたが，長期均衡へ

の調整過程が対称であるという帰無仮説は有意水準 10%で棄却できなかった．一方，M-TARモデル

では，共和分関係がないという帰無仮説が有意水準 1%で棄却され，長期均衡への調整過程が対称で

あるという帰無仮説も有意水準 1%で棄却された．ゆえに，誤差修正項をM-TARモデルにより特定

化し，Grangerの因果性検定が行われている．その結果，歳入と歳出の間に短期的な Grangerの因果

性は観察されなかった．しかしながら，長期均衡からの乖離の変化量が閾値よりも小さいならば（財

政収支が悪化しているならば），歳入と歳出がともに長期均衡に向かって調整されることが観察され

ている．

Payne et al. (2008)はトルコを対象とし，1968年から 2004年までの年次データを用いて分析して

いる．経済成長を考慮するために歳入と歳出はそれぞれGNP比にしている．ADF/PP/KPSS検定の

他，構造変化を考慮した Perron (1997)に基づく検定が行われ，歳入と歳出がともに I(1)過程である

という判断がなされている．次に，Gregory and Hansen (1996)の共和分検定のうちレベルシフトモデ

ル，すなわち，構造変化が定数項ダミーで与えられるモデルによる検定が行われ，共和分関係がないと

いう帰無仮説が有意水準 1%で棄却されている．次に，Ewing et al. (2006)と同様に，TAR/M-TAR

モデルに基づく共和分検定が行われ，共和分関係がないという帰無仮説は有意水準 10%で棄却された

ものの，長期均衡への調整過程が対称であるという帰無仮説は有意水準 10%で棄却できなかった．ゆ

えに，因果性分析は通常の誤差修正モデルに基づいて行われ，歳入と歳出の間に短期的には両方向で

Grangerの因果性が観察されなかったものの，誤差修正項から歳出へのGrangerの因果性が観察され

た．以上から，短期的には Institutional separation 仮説が支持され，長期的には Tax-spend 仮説が成

り立つという結論になる．

Young (2009)は，米国の連邦政府においてTax-spend 仮説が成立するという条件の下で，歳入から

歳出へのインパクトが正であるか負であるかを分析している．したがって，誤差修正モデルは歳入を従
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属変数とするものだけを用いている．また，歳入の変化量が正であるか負であるかによって歳入に係数

ダミーを与えていることもこの研究の特徴である．BEAデータベースの 1959年第 3四半期から 2007

年第 4四半期までの季節調整済み四半期データを用い，歳入と歳出はそれぞれGDP比にして自然対数

をとっている．ADF/PP検定が行われ，歳入と歳出がともに I(1)過程であるという判断がなされてい

る．はじめに，通常の誤差修正モデルを用いて分析し，歳入が増加しているときに，歳入が歳出に対し

て有意に負のインパクトを与えていることが示されている．さらに，誤差修正項を TAR/M-TARモ

デルにより特定化し頑健性を確認したところ，同じ結論が導かれることから，Buchanan and Wagner

(1977)のいう財政錯覚がある可能性を示唆している．

Zapf and Payne (2009)は，米国の集計された州・地方政府 (State and local governments)を対象

とし，St. Louis Federal Reserveデータベース (FRED II)の 1959年から 2005年までの年次データ

を用いている．経済成長を考慮するために，歳入と歳出はそれぞれ GNP比にし自然対数をとってい

る．ADF/PP/KPSS検定が行われ，いずれの検定においても歳入と歳出がともに I(1)過程であると

いう結果になっている．次に，TAR/M-TARモデルによる共和分検定を行い，いずれのモデルを用い

るかによらず，共和分関係がないという帰無仮説が有意水準 1%で棄却されるものの，調整過程が対

称であるという帰無仮説は有意水準 10%で棄却できなかった．ゆえに，通常の誤差修正モデルによる

Grangerの因果性検定を行い，歳出から歳入への短期的なGrangerの因果性と，誤差修正項から歳入

への Grangerの因果性が観察され，Spend-tax 仮説が成り立つと結論付けている．

Saunoris and Payne (2010)は，英国を対象とした分析に非対称な誤差修正モデルを導入し，Spend-

tax 仮説を支持する結果を得ている．それまでの英国を対象とした研究で得られていた結果は，Fiscal

synchronization 仮説や Tax-spend 仮説を支持するものである．このことから，長期均衡への非対称

な調整過程を考慮することによって，歳入と歳出の因果関係に関する結論が異なり得ることが示唆さ

れる．ここで用いられているデータは，英国の Office for National Statisticsから得られる 1955年第

1四半期から 2009年第 1四半期までの四半期データである．歳入と歳出はそれぞれ GDP比にして

いる．ADF/PP検定のほか，構造変化を考慮するために Zivot and Andrews (1992)に基づく検定も

行われ，検定の方法によらず歳入と歳出がともに I(1)過程であるという結果が得られている．次に，

TAR/M-TARモデルによる共和分検定を行い，TARモデルでは共和分関係がないという帰無仮説が

有意水準 10%で棄却できなかったが，M-TARモデルでは同帰無仮説が有意水準 10%で棄却され，長

期均衡への調整過程が対称であるという帰無仮説も有意水準 10%で棄却された．ゆえに，誤差修正項

をM-TARモデルにより特定化し，Grangerの因果性検定が行われている．その結果，歳出から歳入

へのGrangerの因果性が短期的・長期的にも観察された．また，長期均衡への調整過程には非対称性

があり，長期均衡からの乖離の変化量が閾値よりも小さいとき (財政収支が悪化しているとき)のほう

が，それが大きいとき (財政収支が改善しているとき)よりも反応が大きいことも確認されている．
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3 国レベルの実証分析

3.1 データ

本稿で扱う国レベルのデータは，財務省『財務統計』の決算ベースにおける 1955年度から 2008年

度までの歳入，歳出，公債金収入，国債費，地方交付税交付金である．各変数は 10億円単位に変換し

てから自然対数をとっている．歳入と歳出における因果関係の分析に用いる組合せとしては，

1. 国レベル 1: 歳入 −公債金収入 (CGR)と歳出 −国債費 (CGE1)

2. 国レベル 2: 歳入 −公債金収入 (CGR)と一般歳出 (歳出−国債費−地方交付税交付金)(CGE2)

の 2種類である．上記分類からわかるように，歳出の定義の違いによる影響も分析する．先行研究によ

ると目的によってデータの種類が選択されているようであるが，本稿では 1つに絞るのではなく比較

のためにも，名目，実質，GDP比データを用いて分析を行う．ただし，実質化はGDPデフレータに

より行う．以後，Rと Gはそれぞれ実質とGDP比を意味することとする．例えば，CGRRは実質歳

入−実質公債金収入である．本稿における分析期間に合わせたGDPデータを準備するため，68SNA

と 93SNAの接続を定数 (名目値は 1.01，実質値は 1.08)を乗じることにより行っている4．

3.2 内生的な構造変化を考慮した単位根検定

本稿で扱うデータは，瀧本・坂本 (2011)において ADF/PP/KPSS検定，トレンド項と 1期ラグの

係数の同時検定の結果，トレンド項を持つ I(1)過程と判断されている．本稿では，構造変化を内生的

に考慮した Zivot and Andrews (1992)による ZA検定により，データの非定常性の検定を行う．Zivot

and Andrews (1992)に従い，以下の 3種類のモデルを考える．

モデル A: yt = μ+ θDUt(λ) + βt+ αyt−1 +
k∑

j=1

cj�yt−j + et (1)

モデル B: yt = μ+ βt+ γDT ∗
t (λ) + αyt−1 +

k∑
j=1

cj�yt−j + et (2)

モデル C: yt = μ+ θDUt(λ) + βt+ γDT ∗(λ) + αyt−1 +
k∑

j=1

cj�yt−j + et. (3)

ただし

DUt(λ) =

{
1 if t > Tλ

0 if t ≤ Tλ

DT ∗
t (λ) =

{
t− Tλ if t > Tλ

0 if t ≤ Tλ

4瀧本・坂本 (2011) を参照されたい．
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かつ et ∼ i.i.d.(0, σ2
e)とする．T はサンプル数を示す．λは構造変化の位置を表すパラメータである．

ここでは，データの上下 15%を除いた真ん中 70%のデータのそれぞれに構造変化点があったとして

回帰式を推定し，yt−1 の t値のうち最小となる t値を求め臨界値に基づき検定を行う．つまり

t∗α̂ = inf
λ∈Λ

tα̂(λ)

により t∗α̂ を求め，Zivot and Andrews (1992)により与えられている臨界値の表に基づき検定を行う．

ただし，帰無仮説は H0 : α = 1であり，また，Λ = [0.15, 0.85]である．検定結果は，表 1にまとめ

てある．

表 1: 単位根検定 (国レベルのデータ)
変数 ZA(A) 構造変化点 ZA(B) 構造変化点 ZA(C) 構造変化点
CGR −1.833 1967 −3.222 1982 −2.931 1978
�CGR −5.922a 1967 −5.683a 1970 −6.293a 1975
�2CGR −7.240a 1974 −7.156a 1965 −7.542a 1966

CGE1 −2.211 1969 −4.723b 1978 −4.861c 1972

�CGE1 −6.037a 1981 −4.709b 1971 −6.142a 1975
�2CGE1 −11.115a 1975 −10.636a 1981 −10.994a 1975

CGE2 −2.346 1970 −4.680b 1978 −4.551 1974

�CGE2 −6.021a 1980 −4.730b 1971 −6.099a 1979
�2CGE2 −8.255a 1975 −7.957a 1981 −8.251a 1985
CGRR −2.645 1967 −4.222c 1988 −4.155 1987
�CGRR −5.460a 1989 −5.281a 1999 −5.604a 1974
�2CGRR −6.409a 1974 −6.468a 1965 −6.733a 1966

CGE1R −1.880 1966 −5.757a 1978 −5.157b 1977
�CGE1R −6.773a 1980 −5.704a 1987 −6.587a 1980

�2CGE1R −5.501a 1987 −4.458b 1983 −5.447b 1987
CGE2R −1.839 1966 −5.270a 1978 −4.525 1977
�CGE2R −7.087a 1980 −5.984a 1987 −6.924a 1980

�2CGE2R −5.222b 1987 −3.870 1982 −5.150b 1987
CGRG −3.413 1978 −2.920 1989 −3.328 1978
�CGRG −6.547a 1989 −6.080a 1973 −6.482a 1989
�2CGRG −6.844a 1974 −6.778a 1965 −7.048a 1967
CGE1G −3.156 1971 −2.865 1978 −3.705 1984
�CGE1G −6.696a 1981 −5.734a 1972 −6.581a 1981
�2CGE1G −7.670a 1975 −7.548a 1983 −7.601a 1986
CGE2G −3.515 1984 −2.633 1978 −3.918 1984
�CGE2G −6.389a 1980 −5.575a 1972 −6.329a 1980
�2CGE2G −3.614 1987 −3.034 1983 −3.560 1987

1. �，�2 はそれぞれ 1階差分，2階差分を示す．
2. BICによりラグ次数を選択する．
3. ZA(A)は本文中のモデル Aを，ZA(B)はモデル Bを，ZA(C)はモデル Cを示す．
4. a, b, c はそれぞれ 1%, 5%, 10%有意を示す．
5. ZA(A), ZA(B), ZA(C)の臨界値はそれぞれ Zivot and Andrews (1992) Tables 2-4による．
6. ZA(A)の臨界値: 1% : −5.34, 5% : −4.80, 10% : −4.58.
7. ZA(B)の臨界値: 1% : −4.93, 5% : −4.42, 10% : −4.11.
8. ZA(C)の臨界値: 1% : −5.57, 5% : −5.08, 10% : −4.82.

定数項のみに構造変化を考慮したモデル Aを採用するとすべての変数は I(1)と判断され，構造変
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化を考慮しても結果に変更はないことがわかる．トレンド項のみに構造変化を考慮したモデル Bでは，

歳出 −国債費 (CGE1), 一般歳出 (CGE2), 実質歳入 −実質公債金収入 (CGRR), 実質歳出 −実質国
債費 (CGE1R), 実質一般歳出 (CGE2R)の 5変数については I(0)，つまり定常過程と判断される．よ

り一般的な設定である定数項とトレンド項の両方に構造変化を考慮したモデル Cの結果によると，歳

出−国債費 (CGE1)と実質歳出−実質国債費 (CGE1R)の 2変数が I(0)過程ということになる．和

分次数が異なると以降の扱いを変える必要があることになるが，本稿では一般によく使われているモ

デルAによる結果から，すべての変数は構造変化を考慮しても依然として I(1)過程であるとして分析

を進めることにする．ただし，本稿ではこれ以上取り上げないが，構造変化のタイプにより推定結果

が変わることは留意しておく必要がある．

3.3 内生的な構造変化を考慮した共和分検定

瀧本・坂本 (2011)において Engle and Granger (1987)による共和分検定を行ったところ共和分関係

は検出されなかったため，本稿では内生的な構造変化を考慮した Gregory and Hansen (1996)による

共和分検定を行う．レベルシフトモデル (C)，トレンド項を含むレベルシフトモデル (C/T)，レジー

ムシフトモデル (C/S)の 3種類のモデルを考える．

レベルシフトモデル (C): y1t = μ1 + μ2φtλ + αy2t + et (4)

レベルシフト+トレンドモデル (C/T): y1t = μ1 + μ2φtλ + βt+ αy2t + et (5)

レジームシフトモデル (C/S): y1t = μ1 + μ2φtλ + α1y2t + α2y2tφtλ + et (6)

ただし，et ∼ (0, σ2
e)かつ

φtλ =

{
1 if t > Tλ

0 if t ≤ Tλ

とする．上記の共和分回帰式を推定し，得られた残差に対して単位根検定を行う．各λ ∈ Λ = [0.15, 0.85]

に対して，ADF (λ)，Zα(λ)，Zt(λ) の 3 種類の統計量を求め，最小となる値に基づき検定を行う．

ADF (λ)は，�êtλ を êt−1λ,�êt−1λ, · · · ,�êt−Kλ に回帰したときの êt−1λ の係数の推定値 ρ̂λ の t値

(H0 : ρλ = 0)により与えられる．

ADF (λ) = tρ̂λ

Zα(λ)，Zt(λ)はぞれぞれ以下の式により与えられる．

Zα(λ) = T (ρ̂∗λ − 1)

Zt(λ) = (ρ̂∗λ − 1)/s.e.(ρ̂λ)

ただし，ρ̂∗λはバイアス修正済みの 1階の自己相関係数の推定量である．最終的に検定に用いる統計量

は以下のように与えられる．

ADF ∗ = inf
λ∈Λ

ADF (λ)
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Z∗
α = inf

λ∈Λ
Zα(λ)

Z∗
t = inf

λ∈Λ
Zt(λ)

検定のために必要な臨界値は Gregory and Hansen (1996)によって与えられており，推定結果は表 2

から 4にまとめてある．
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表 2: 共和分検定 (国レベル名目データ)

レベルシフト (C) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGR CGE1 CGR CGE2

ADF ∗ −3.182 −3.097 −3.408 −3.299

構造変化点 1982 1982 1982 1982

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −15.561 −14.108 −16.593 −15.210

構造変化点 1981 1981 1981 1981

Z∗
t −2.910 −2.744 −3.043 −2.873

構造変化点 1981 1981 1981 1981

レベルシフト +トレンド (C/T) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGR CGE1 CGR CGE2

ADF ∗ −4.380 −4.341 −4.253 −4.240

構造変化点 1982 1982 1983 1983

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −25.527 −25.733 −25.283 −25.771

構造変化点 1983 1984 1984 1984

Z∗
t −3.896 −3.881 −3.915 −3.909

構造変化点 1984 1984 1984 1984

レジームシフト (C/S) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGR CGE1 CGR CGE2

ADF ∗ −4.269 −3.380 −4.636 −3.350

構造変化点 1984 1987 1985 1987

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −28.248 −15.586 −29.115 −15.389

構造変化点 1986 1987 1985 1987

Z∗
t −4.213 −2.884 −4.288 −2.865

構造変化点 1986 1987 1985 1987

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. 臨界値はすべて Gregory and Hansen (1996) Table 1による．
3. ADF ∗ と Z∗

t

•モデル C: 1% : −5.13, 5% : −4.61, 10% : −4.34.

•モデル C/T: 1% : −5.45, 5% : −4.99, 10% : −4.72.

•モデル C/S: 1% : −5.47, 5% : −4.95, 10% : −4.68.

4. Z∗
α

•モデル C: 1% : −50.07, 5% : −40.48, 10% : −36.19.

•モデル C/T: 1% : −57.28, 5% : −47.96, 10% : −43.22.

•モデル C/S: 1% : −57.17, 5% : −47.04, 10% : −41.85.
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表 3: 共和分検定 (国レベル実質データ)

レベルシフト (C) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRR CGE1R CGRR CGE2R

ADF ∗ −3.442 −3.212 −3.594 −3.329

構造変化点 1982 1982 1982 1982

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −16.240 −14.042 −17.249 −14.782

構造変化点 1981 1981 1981 1983

Z∗
t −3.007 −2.740 −3.127 −2.810

構造変化点 1981 1981 1981 1983

レベルシフト +トレンド (C/T) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRR CGE1R CGRR CGE2R

ADF ∗ −4.373 −4.152 −4.400 −4.081

構造変化点 1982 1982 1995 1983

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −25.263 −25.401 −24.741 −26.321

構造変化点 1983 1984 1984 1984

Z∗
t −3.878 −3.825 −3.871 −3.911

構造変化点 1984 1984 1984 1984

レジームシフト (C/S) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRR CGE1R CGRR CGE2R

ADF ∗ −4.715 −2.891 −4.709c −3.200

構造変化点 1984 1968 1984 1969

ラグ次数 1 1 1 3

Z∗
α −27.607 −12.724 −28.855 −14.610

構造変化点 1985 1977 1985 1975

Z∗
t −4.070 −2.523 −4.210 −2.784

構造変化点 1985 1977 1985 1975

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. c は 10%有意を示す．
3. 臨界値はすべて Gregory and Hansen (1996) Table 1による．
4. ADF ∗ と Z∗

t

•モデル C: 1% : −5.13, 5% : −4.61, 10% : −4.34.

•モデル C/T: 1% : −5.45, 5% : −4.99, 10% : −4.72.

•モデル C/S: 1% : −5.47, 5% : −4.95, 10% : −4.68.

5. Z∗
α

•モデル C: 1% : −50.07, 5% : −40.48, 10% : −36.19.

•モデル C/T: 1% : −57.28, 5% : −47.96, 10% : −43.22.

•モデル C/S: 1% : −57.17, 5% : −47.04, 10% : −41.85.
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表 4: 共和分検定 (国レベル GDP比データ)

レベルシフト (C) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRG CGE1G CGRG CGE2G

ADF ∗ −3.198 −3.337 −3.162 −2.719

構造変化点 1975 1973 1975 1972

ラグ次数 1 1 1 0

Z∗
α −13.972 −16.602 −14.477 −13.440

構造変化点 1974 1973 1974 1972

Z∗
t −2.819 −3.149 −2.887 −2.810

構造変化点 1973 1972 1974 1972

レベルシフト +トレンド (C/T) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRG CGE1G CGRG CGE2G

ADF ∗ −4.599 −4.021 −4.757c −4.063

構造変化点 1982 1973 1975 1973

ラグ次数 1 1 1 1

Z∗
α −23.885 −21.957 −23.944 −23.332

構造変化点 1983 1972 1974 1973

Z∗
t −3.726 −3.698 −3.804 −3.795

構造変化点 1983 1972 1974 1972

レジームシフト (C/S) 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRG CGE1G CGRG CGE2G

ADF ∗ −3.072 −3.391 −3.052 −2.728

構造変化点 1981 1973 1984 1967

ラグ次数 1 1 0 1

Z∗
α −16.530 −16.685 −18.024 −13.366

構造変化点 1984 1972 1984 1972

Z∗
t −3.122 −3.135 −3.271 −2.744

構造変化点 1984 1972 1984 1972

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. c は 10%有意を示す．
3. 臨界値はすべて Gregory and Hansen (1996) Table 1による．
4. ADF ∗ と Z∗

t

•モデル C: 1% : −5.13, 5% : −4.61, 10% : −4.34.

•モデル C/T: 1% : −5.45, 5% : −4.99, 10% : −4.72.

•モデル C/S: 1% : −5.47, 5% : −4.95, 10% : −4.68.

5. Z∗
α

•モデル C: 1% : −50.07, 5% : −40.48, 10% : −36.19.

•モデル C/T: 1% : −57.28, 5% : −47.96, 10% : −43.22.

•モデル C/S: 1% : −57.17, 5% : −47.04, 10% : −41.85.
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共和分関係がないという帰無仮説を棄却したのは，以下の 2ケースに限られる．

1. 国レベル 2において，レジームシフトモデル (C/S)かつ従属変数が実質歳入−実質公債金収入
(CGRR)で ADF ∗ によると 10%有意

2. 国レベル 2において，レベルシフト+トレンドモデル (C/T)かつ従属変数が (歳入−公債金収
入)の GDP比 (CGRG)で ADF ∗ によると 10%有意

従属変数を入れ替えた場合や他の統計量によると帰無仮説を棄却できないため，国レベルのデータに

おいては，名目，実質，GDP比を問わず内生的な構造変化を考慮したとしても共和分関係はないもの

と思われる．

3.4 Threshold共和分検定

構造変化を考慮するかどうかによらず共和分関係は検出されていないが，均衡への調整過程が非対

称であることを考慮した場合に共和分関係が検出される可能性はあると思われる．本稿では，長期均

衡からの乖離が正か負かで非対称性を考慮する TARモデルと長期均衡からの乖離の変化量が正か負

かで非対称性を考慮するM-TARモデルの 2種類のモデルを考え，Enders and Siklos (2001)により提

案されている Threshold 共和分検定を行う．なお，Chan (1993)の方法に基づいて閾値を推定する方

法もあるが，本稿では解釈がより自然と思われる閾値が 0のケース，つまり財政状況が長期均衡関係

に比べて黒字か赤字かにより政策立案者の意思決定が異なるという状況に絞り分析を行うこととする．

以下のモデルを考える．

y1t = β0 + β1y2t + et (7)

�et = Itρ1et−1 + (1− It)ρ2et−1 +

k∑
j=1

γj�et−j + εt (8)

ただし，et ∼ i.i.d.(0, σ2
e)，εt ∼ i.i.d.(0, σ2

ε)，Heaviside indicatorとよばれる Itは以下で与えられる．

It =

{
1 if et−1 ≥ 0

0 if et−1 < 0
(9)

別の調整過程の特定化として以下のモデルを考える．

It =

{
1 if �et−1 ≥ 0

0 if �et−1 < 0
(10)

It として (9)を採用するものを TARモデル，(10)を採用するものをM-TARモデルという．共和分

回帰式 (7)の残差に対して，(9)もしくは (10)に基づき It を定義し，(8)を推定する．検定統計量は

2種類提案されており，1つは ρ̂1 と ρ̂2 の t値のうち大きい方によるもの (t-Max検定)，もう 1つは，

ρ1 = ρ2 = 0に対する F 統計量によるもの (Φ検定)である．帰無仮説が棄却された場合，ρ1 = ρ2 と

いう対称な共和分関係に対する仮説検定を行うことになるが，この検定に対応する臨界値は与えられ
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ておらず，F 分布に基づいて検定を行う5．t-Max検定と Φ検定のために必要な臨界値は Enders and

Siklos (2001)によって与えられており，推定結果は表 5から 7にまとめてある．

表 5: Threshold共和分検定 (国レベル名目データ)

TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGR CGE1 CGR CGE2

ラグ次数 1 1 1 1

F (ρ1 = ρ2 = 0) 4.51 4.73 4.82 4.97

maxi=1,2 tρ̂i −0.417 −0.173 −0.643 −0.433

F (ρ1 = ρ2) 2.42 2.75 2.40 2.59

自由度 (1, 48) (1, 48) (1, 48) (1, 48)

p値 0.127 0.104 0.128 0.114

M-TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGR CGE1 CGR CGE2

F (ρ1 = ρ2 = 0) 3.20 3.21 3.61 3.60

maxi=1,2 tρ̂i −1.64 −1.67 −1.56 −1.62

F (ρ1 = ρ2) 0.0863 0.0611 0.279 0.197

自由度 (1, 48) (1, 48) (1, 48) (1, 48)

p値 0.770 0.806 0.600 0.659

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. Φ検定と t-Max検定の臨界値はそれぞれ Enders and Siklos (2001) Tables 1-2による．
3. TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)

F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 8.67, 5% : 6.18, 10% : 5.08.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.64, 5% : −2.16, 10% : −1.92.

4. M-TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 9.32, 5% : 6.67, 10% : 5.56.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.57, 5% : −2.07, 10% : −1.82.

5. F (ρ1 = ρ2)の p値は F 分布により計算する．

5例えば，Ewing et al. (2006) や Payne et al. (2008) がそうである．
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表 6: Threshold共和分検定 (国レベル実質データ)

TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRR CGE1R CGRR CGE2R

ラグ次数 1 1 1 1

F (ρ1 = ρ2 = 0) 4.85 4.68 4.93 4.90

maxi=1,2 tρ̂i −0.397 −0.282 −0.658 −0.448

F (ρ1 = ρ2) 2.70 2.39 2.44 2.38

自由度 (1, 48) (1, 48) (1, 48) (1, 48)

p値 0.107 0.129 0.125 0.130

M-TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRR CGE1R CGRR CGE2R

F (ρ1 = ρ2 = 0) 3.37 3.34 3.70 3.63

maxi=1,2 tρ̂i −1.69 −1.73 −1.57 −1.66

F (ρ1 = ρ2) 0.0867 0.0449 0.300 0.160

自由度 (1, 48) (1, 48) (1, 48) (1, 48)

p値 0.770 0.833 0.586 0.691

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. Φ検定と t-Max検定の臨界値はそれぞれ Enders and Siklos (2001) Tables 1-2による．
3. TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)

F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 8.67, 5% : 6.18, 10% : 5.08.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.64, 5% : −2.16, 10% : −1.92.

4. M-TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 9.32, 5% : 6.67, 10% : 5.56.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.57, 5% : −2.07, 10% : −1.82.

5. F (ρ1 = ρ2)の p値は F 分布により計算する.
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表 7: Threshold共和分検定 (国レベル GDP比データ)

TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRG CGE1G CGRG CGE2G

ラグ次数 0 0 0 0

F (ρ1 = ρ2 = 0) 3.19 1.84 2.84 1.70

maxi=1,2 tρ̂i −0.288 0.429 −0.498 0.0934

F (ρ1 = ρ2) 1.56 1.78 0.965 0.895

自由度 (1, 50) (1, 50) (1, 50) (1, 50)

p値 0.217 0.188 0.331 0.349

M-TARモデル 国レベル 1 国レベル 2

従属変数 CGRG CGE1G CGRG CGE2G

F (ρ1 = ρ2 = 0) 2.35 0.968 2.45 1.23

maxi=1,2 tρ̂i −1.28 −0.801 −1.02 −0.993

F (ρ1 = ρ2) 0.00812 0.0936 0.238 0.00136

自由度 (1, 50) (1, 50) (1, 50) (1, 50)

p値 0.929 0.761 0.628 0.971

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. Φ検定と t-Max検定の臨界値はそれぞれ Enders and Siklos (2001) Tables 1-2による．
3. TARモデル (ラグ 0，サンプル 50)

F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 8.78, 5% : 6.20, 10% : 5.09.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.58, 5% : −2.12, 10% : −1.89.

4. M-TARモデル (ラグ 0，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 9.50, 5% : 6.73, 10% : 5.59.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.53, 5% : −2.04, 10% : −1.79.

5. F (ρ1 = ρ2)の p値は F 分布により計算する．

すべての組合せにおいて，共和分関係がないという帰無仮説: ρ1 = ρ2 = 0を棄却できないので，国

レベルについては階差 VARモデルにより Grangerの因果性検定を行うことになる．

3.5 因果性検定

構造変化や非対称性を考慮しても共和分関係が検出されなかったということは，歳入と歳出の間に

長期的な関係がないということを意味し，歳入と歳出の間の長期均衡からの乖離によるGrangerの因

果性を考慮する必要がないことを意味する．つまり，階差VARモデルによる因果性分析を行うことに

なるが，これはすでに瀧本・坂本 (2011)において分析されているため，ここではその結果を確認する

ことにする．なお，表 8ではWald検定により Grangerの因果性分析を行っている．
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表 8によると，実質一般歳出から実質歳入 −実質公債金収入 (�CGE2R
G

�→ �CGRR)の短期的な

Grangerの因果性が，ラグ次数 3と 4の場合のみそれぞれ 10%の有意水準で検出された．Grangerの

因果性の定義によると，過去の値が予測に役立つかどうかが重要であり，ラグが 1, 2, 5の場合に有意

でないことからGrangerの因果性があるとは判断しがたい．よって，国レベルでは名目，実質，GDP

比データのすべてにおいて歳出変数の定義によらず Grangerの因果性は観察されない．

3.6 解釈

瀧本・坂本 (2011)では国レベルに関して，データの種別によらず歳入と歳出の間に共和分関係も

Grangerの因果性も観察されなかった．本稿では，構造変化および長期均衡への非対称な調整過程を

考慮した分析を行ってきたが，結論は瀧本・坂本 (2011)と同じである．したがって，国レベルでは

Institutional separation 仮説が妥当すること，すなわち，歳入と歳出に関する意思決定が制度的に独

立して行われていることが頑健性の高い結果として支持されたことになる．

Institutional separation 仮説の根拠としては，前述のとおり，Wildavsky (1964, 1988)の増分主義

が挙げられるが，例えば井堀 (2009)はわが国の予算編成の特徴が基本的に増分主義であるとしている．

われわれの分析結果はこれと整合的である．さらに，歳入と歳出には共和分関係がないことから，政

府が通時的な予算制約を考慮せずに歳入と歳出を決定しているということが考えられる．この解釈に

立てば，国レベルでは，歳出に対して歳入が不足する場合には国債発行によりその不足を補うという

意思決定がなされている可能性が示唆される．

4 都道府県レベルの実証分析

4.1 データ

本稿で扱う都道府県レベルのデータは，総務省『地方財政統計年報』の決算ベースにおける 1955年

度から 2007年度までの歳入，歳出，地方債 (目的別6)である．各変数は国レベルのデータと同様に 10

億円単位に変換してから自然対数をとっている．歳入と歳出における因果関係の分析に用いる組合せ

としては，

1. 都道府県レベル: 歳入 −地方債 (LGR)と歳出 −公債費 (目的別)(LGE)

の 1種類である．これについて，名目，実質，GDP比データを用いて分析を行う．長期のGDPデー

タの作成については，国レベルのデータと同様である．

6地方債 (性質別) もあるが，ここでは地方債 (目的別) を採用している．詳しくは瀧本・坂本 (2011) を参照されたい．
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4.2 内生的な構造変化を考慮した単位根検定

国レベルのデータの分析と同様に，定数項のみに構造変化が生じるモデル A ((1))，トレンド項のみ

に構造変化が生じるモデル B ((2))，定数項とトレンド項の両方に構造変化が生じるモデル C ((3))の

3種類のモデルについて Zivot and Andrews (1992)による単位根検定を行う．検定結果は，表 9にま

とめてある．ただし，Λ = [0.15, 0.85]である．
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表 9: 単位根検定 (都道府県レベルデータ)
変数 ZA(A) 構造変化点 ZA(B) 構造変化点 ZA(C) 構造変化点
LGR −1.749 1967 −2.947 1975 −2.949 1972
�LGR −5.592a 1980 −5.370a 1970 −6.661a 1975
�2LGR −7.242a 1975 −7.077a 1964 −7.256a 1966
LGE −1.862 1968 −2.880 1975 −2.607 1970

�LGE −5.255b 1979 −4.781b 1970 −6.091a 1975
�2LGE −11.032a 1963 −10.724a 1964 −10.932a 1963
LGRR −2.397 1967 −2.491 1972 −2.464 1969
�LGRR −6.248a 1975 −5.569a 1984 −6.285a 1973
�2LGRR −6.355a 1973 −6.078a 1974 −6.231a 1977
LGER −0.933 1968 −3.412 1972 −2.979 1969
�LGER −6.212a 1973 −5.531a 1984 −6.353a 1973
�2LGER −6.314a 1973 −5.805a 1998 −6.166a 1973
LGRG −2.723 1971 −2.869 1999 −2.969 1998
�LGRG −6.842a 1970 −6.625a 1998 −6.802a 1970
�2LGRG −10.808a 1963 −10.714a 1971 −11.039a 1963
LGEG −2.452 1971 −2.926 1999 −2.904 1998
�LGEG −7.307a 1970 −7.114a 1994 −7.199a 1963
�2LGEG −10.692a 1985 −10.545a 1964 −10.596a 1996

1. �，�2 はそれぞれ 1階差分，2階差分を示す．
2. BICによりラグ次数を選択する．
3. ZA(A)は本文中のモデル Aを，ZA(B)はモデル Bを，ZA(C)はモデル Cを示す
4. a, b, c はそれぞれ 1%, 5%, 10%有意を示す．
5. ZA(A), ZA(B), ZA(C)の臨界値はそれぞれ Zivot and Andrews (1992) Tables 2-4による．
6. ZA(A)の臨界値: 1% : −5.34, 5% : −4.80, 10% : −4.58.
7. ZA(B)の臨界値: 1% : −4.93, 5% : −4.42, 10% : −4.11.
8. ZA(C)の臨界値: 1% : −5.57, 5% : −5.08, 10% : −4.82.

国レベルのデータでは，組合せによっては I(0)となる変数が存在したが，都道府県データの場合は，

すべての組合せに対して I(1)過程と判断された．このことから，I(1)過程であるという判断は構造変

化を考慮しても維持されることがわかる．

4.3 内生的な構造変化を考慮した共和分検定

各変数が I(1)過程であることが確認されたので，次に変数間の共和分関係を調べる必要がある．瀧

本・坂本 (2011)による共和分検定の結果を確認しておくと，名目データに対しては共和分関係が検出さ

れなかったが，実質とGDP比データに対しては共和分関係の存在が確認された．構造変化を考慮する

ことにより，この結果が影響を受けるのかどうかを分析する必要がある．よって，Gregory and Hansen

(1996)に基づき，レベルシフトモデル（C) ((4))，レベルシフト +トレンドモデル (C/T) ((5))，レ

ジームシフトモデル (C/S) ((6))の 3種類のモデルに対して共和分検定を行う．推定結果は表 10にま

とめてある．
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表 10: 共和分検定 (都道府県レベルデータ)

レベルシフト (C) 名目データ 実質データ GDP比データ

従属変数 LGR LGE LGRR LGER LGRG LGEG

ADF ∗ −3.882 −3.825 −3.830 −3.732 −5.617a −4.065

構造変化点 1981 1981 1981 1981 1975 1979

ラグ次数 1 1 1 1 1 1

Z∗
α −24.564 −24.201 −23.877 −23.252 −27.511 −22.568

構造変化点 1980 1980 1980 1980 1976 1978

Z∗
t −4.255 −4.187 −4.174 −4.056 −4.243 −3.723

構造変化点 1979 1979 1980 1980 1977 1978

レベルシフト +トレンド (C/T) 名目データ 実質データ GDP比データ

従属変数 LGR LGE LGRR LGER LGRG LGEG

ADF ∗ −5.630a −5.487a −5.653a −5.358b −5.226b −4.033

構造変化点 1992 1992 1991 1992 1975 1979

ラグ次数 1 1 1 1 1 1

Z∗
α −35.878 −34.598 −33.600 −32.100 −27.264 −22.940

構造変化点 1991 1991 1991 1991 1976 1978

Z∗
t −5.488a −5.360b −5.428b −5.210b −4.219 −3.805

構造変化点 1991 1991 1991 1991 1977 1978

レジームシフト (C/S) 名目データ 実質データ GDP比データ

従属変数 LGR LGE LGRR LGER LGRG LGEG

ADF ∗ −4.220 −4.000 −3.903 −3.724 −5.601a −3.955

構造変化点 1981 1981 1993 1981 1975 1979

ラグ次数 1 1 1 1 1 1

Z∗
α −26.234 −24.957 −24.381 −23.072 −28.220 −22.525

構造変化点 1980 1980 1980 1980 1976 1978

Z∗
t −4.391 −4.237 −4.213 −4.045 −4.284 −3.775

構造変化点 1980 1980 1980 1980 1977 1978

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. a, b はそれぞれ 1%, 5%有意を示す．
3. 臨界値はすべて Gregory and Hansen (1996) Table 1による．
4. ADF ∗ と Z∗

t

•モデル C: 1% : −5.13, 5% : −4.61, 10% : −4.34.

•モデル C/T: 1% : −5.45, 5% : −4.99, 10% : −4.72.

•モデル C/S: 1% : −5.47, 5% : −4.95, 10% : −4.68.

5. Z∗
α

•モデル C: 1% : −50.07, 5% : −40.48, 10% : −36.19.

•モデル C/T: 1% : −57.28, 5% : −47.96, 10% : −43.22.

•モデル C/S: 1% : −57.17, 5% : −47.04, 10% : −41.85.
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表 10によると，共和分関係がないという帰無仮説が棄却されたのは，以下のケースである．

1. レベルシフトモデル (C)かつ従属変数が (歳入−地方債)のGDP比 (LGRG)で ADF ∗による

と 1%で有意

2. レベルシフト +トレンドモデル (C/T)かつ名目と実質データで ADF ∗ と Z∗
t によると 1%も

しくは 5%で有意

3. レベルシフト+トレンドモデル (C/T)かつ従属変数が (歳入−地方債)のGDP比 (LGRG)で

ADF ∗ によると 5%で有意

4. レジームシフトモデル (C/S)かつ従属変数が (歳入−地方債)のGDP比 (LGRG)でADF ∗に

よると 1%で有意

まず，レベルシフトモデル (C)とレジームシフトモデル (C/S)について確認しておく．ある 2変数

間の共和分関係の有無を調べるために，従属変数の入れ替えを含めて 6種類の統計量で帰無仮説を検

定しているが，ともに 1種類の統計量に基づく場合のみ帰無仮説が棄却されるという結論になる．よっ

て，他の 5種類の統計量による検定結果に従い，両モデルにおいては歳入と歳出の変数間に共和分関

係は認められなかったと判断する．次にレベルシフト+トレンドモデル (C/T)についてであるが，Z∗
α

によると一貫して帰無仮説は棄却できないが，それ以外の統計量によると多くのケースで帰無仮説が

棄却されている．しかし，通常共和分関係の中にトレンドを想定することはほとんどないことと，従

属変数によらず検定結果が不変であるのは Z∗
α のみであるため，今回は共和分関係はないものと判断

することにする．したがって，内生的な構造変化を考慮することにより，すべての組合せにおいて共

和分関係の存在は確認されなかったことになる．ただし，表 10からトレンド項を含めた共和分関係の

可能性についてさらなる分析が必要であるように思われる．

4.4 Threshold共和分検定

国レベルデータの場合と同様，非対称性を考慮することにより変数間に共和分関係が観察されるの

かどうかをみる必要がある．ここでも Enders and Siklos (2001)による閾値を 0とした TARモデル

(7), (8), (9)とM-TARモデル (7), (8), (10)に基づいて分析を行うことにする．推定結果は表 11にま

とめてある．
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表 11: Threshold共和分検定 (都道府県レベルデータ)

TARモデル 名目データ 実質データ GDP比データ

従属変数 LGR LGE LGRR LGER LGRG LGEG

ラグ次数 0 1 1 1 1 1

F (ρ1 = ρ2 = 0) 3.30 4.33 4.35 4.32 5.81c 5.53c

maxi=1,2 tρ̂i −1.44 −1.67 −1.69 −1.63 −1.86 −1.52

F (ρ1 = ρ2) 0.0143 0.0285 0.0201 0.00260 0.0171 0.588

自由度 (1, 49) (1, 47) (1, 47) (1, 47) (1, 47) (1, 47)

p値 0.905 0.867 0.888 0.960 0.896 0.447

M-TARモデル 名目データ 実質データ GDP比データ

従属変数 LGR LGE LGRR LGER LGRG LGEG

F (ρ1 = ρ2 = 0) 3.42 4.41 4.43 4.41 5.80c 5.38

maxi=1,2 tρ̂i −1.00 −1.41 −1.42 −1.42 −2.17b −1.60

F (ρ1 = ρ2) 0.225 0.164 0.155 0.145 0.00563 0.348

自由度 (1, 49) (1, 47) (1, 47) (1, 47) (1, 47) (1, 47)

p値 0.637 0.687 0.696 0.705 0.941 0.558

1. BICによりラグ次数を選択する．
2. Φ検定と t-Max検定の臨界値はそれぞれ Enders and Siklos (2001) Tables 1-2による．
3. b, c はそれぞれ 5%, 10%有意を示す．
4. TARモデル (ラグ 0，サンプル 50)

F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 8.78, 5% : 6.20, 10% : 5.09.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.58, 5% : −2.12, 10% : −1.89.

5. M-TARモデル (ラグ 0，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 9.50, 5% : 6.73, 10% : 5.59.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.53, 5% : −2.04, 10% : −1.79.

6. TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 8.67, 5% : 6.18, 10% : 5.08.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.64, 5% : −2.16, 10% : −1.92.

7. M-TARモデル (ラグ 1，サンプル 50)
F (ρ1 = ρ2 = 0)の臨界値: 1% : 9.32, 5% : 6.67, 10% : 5.56.
max tρ̂i の臨界値: 1% : −2.57, 5% : −2.07, 10% : −1.82.

8. F (ρ1 = ρ2)の p値は F 分布により計算する．

帰無仮説: ρ1 = ρ2 = 0を Φ検定で棄却するのは，以下のケースである．

1. TARモデルかつ GDP比データで 10%で有意

2. M-TARモデルかつ従属変数が (歳入 −地方債)の GDP比 (LGRG)で 10%で有意，t-Max検

定も 5%で有意

ここでは，名目，実質，GDP比データのそれぞれに対して，従属変数は歳入と歳出で 2通り，モデ

ルは TARとM-TARで 2通り，よって合計 4種類の検定を行っている．GDP比データの場合はこの

うち 3つが 10%もしくは 5%で棄却され，棄却できないケースも，10%臨界値との差は 0.18である．

よって，GDP比データを用いた場合は，共和分関係があると判断される．次に，共和分関係が対称か

23

構造変化と非線形性を考慮したモデルによるわが国の歳入と歳出の因果性分析

－ 133 －



非対称かを検定する必要があり，帰無仮説: ρ1 = ρ2 に対して F 検定を行うことにする．結果は表 11

より，4種類いずれの場合でも有意ではない．よって，対称な共和分関係が検出されたことになる．名

目と実質データの場合は，すべての組合せに対して，帰無仮説: ρ1 = ρ2 = 0が棄却されないため，共

和分関係の存在は確認できなかった．t-Max検定を用いても同じ結論である．以上の結果より，名目

と実質データについては階差 VARモデル，GDP比データについては誤差修正モデルを用いて因果性

分析を行うことが妥当であると思われる．

4.5 因果性検定

国レベルのデータと同様，名目と実質データはトレンド項と定数項を，GDP比データについては定

数項のみを考慮したモデルに基づき，Grangerの因果性分析を行うことにする．推定結果は表 12にま

とめてある．なお，名目とGDP比データについては最終的に瀧本・坂本 (2011)と同じモデルとなっ

たため，推定結果を再掲していることを断わっておく．
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名目データを扱った場合は，ラグ 2から 5までのモデルに対して短期的に両方向のGrangerの因果

性が有意に検出された．また，GDP比データに対しては，すべてのラグ次数に対して，歳出から歳入

への短期・長期のGrangerの因果性が検出された．また，実質のケースでは，ラグ次数 4と 5の場合

のみ，実質歳出から実質歳入へのGrangerの因果性が 10%有意であるが，それ以外の場合は有意では

ない．ラグ次数を長くすると有意であるため，最小次数と最大次数の間の次数だけ有意という場合と

は異なるが，因果関係はない，もしくは弱いという判断が妥当かと思われる．

4.6 解釈

名目値でみた歳入と歳出は，税制や景気対策などを通じて物価水準や経済成長から影響を受けてい

る．したがって，こうした影響をできるだけ取り除き，通時的に変化する国民の選好に対応して歳入

や歳出を増減するといった政府の意思決定に注目する場合には GDP比データによる分析が適切であ

ると考えられる．実質データでは物価水準の影響が考慮されるが，GDP比データでは物価水準ととも

に経済成長の影響も考慮される．

はじめに，GDP比データを用いた分析結果からみていこう．瀧本・坂本 (2011)では，歳入と歳出

の間に共和分関係が観察されているが，構造変化および長期均衡への非対称な調整過程を導入した本

稿においても共和分関係が観察されたほか，長期均衡への調整過程は対称であった．したがって，因

果性分析についても瀧本・坂本 (2011)と変わらず，長期・短期ともに Spend-tax仮説が支持されると

いう結果となる．わが国の地方財政は，歳入に関しては地方交付税や国庫支出金などの財政移転，地

方税制，地方債などを通じて国が集権的に決め，歳出に関しては地方がある程度裁量的に決めてきた

と考えられる．共和分分析の結果から，このような国と地方の財政関係は少なくとも物価水準や経済

成長の影響を考慮した場合には長期的に安定的な関係にあるといえる．一方，誤差修正項から歳入へ

のGrangerの因果性があることが観察されたことから，集計された都道府県の財政収支が長期均衡か

ら赤字方向に乖離しているときには，集計された都道府県の歳入が増加するというメカニズムが働い

ていることが示唆される．地方税，地方交付税，国庫支出金などの都道府県の歳入項目のうち，どれ

が長期均衡からの乖離によって影響を受けるかを明らかにするためにはさらなる分析が必要だが，財

政支援を目的とした国からの事後的移転が地方の財政規律を弱めるソフトな予算制約の問題がうかが

われる．この点について，Doi and Ihori (2009) では，地方公共投資から地方交付税，地方交付税特

別会計からの借入から地方交付税へのGrangerの因果性を観察し，地方交付税特別会計からの借入に

より予算制約が弱められているとしている．さらに，短期的にも歳出から歳入へのGrangerの因果性

が観察されたが，これは政治的なプロセスを介した陳情などの補助金獲得行動を示唆するものかもし

れない．例えば，佐藤 (2009, pp.259-264)では，利益誘導政治やレント・シーキングによる政府間財

政移転を取り上げている．ただし，インパクトの正負は定かではないため，これについても一層の分

析を要する．

次に,名目データを用いた分析結果について検討する．この場合，名目GDPの変動が歳入と歳出の

意思決定に対していかなる影響を及ぼすかに注意しなければならない．名目GDPの変化に対しては，
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歳入のほうが歳出よりも早く反応するものと考えられる．例えば，景気後退期において名目GDPの減

少はすぐに地方税収の減少となって表れるのに対して，地方において景気対策として行われてきた公

共投資にはタイムラグがともなう．したがって，名目GDPの変動を介して歳入から歳出へのGranger

の因果性が生まれる可能性がある．この影響により，歳入と歳出の間に両方向のGrangerの因果性が

観察された可能性があると思われる．ゆえに，Fiscal synchronization仮説が支持される．

最後に，実質データを用いた分析について，瀧本・坂本 (2011)では，歳入と歳出の間に共和分関係

が観察され，長期的に Tax-spend 仮説を支持する結果が得られた．これと異なり本稿では，歳入と歳

出の間に共和分関係は観察されず，短期的にのみ Spend-tax仮説を支持する結果が得られた．ただし，

この結果は，前述したとおり，因果関係はない，もしくは弱いという判断が妥当かと思われる．また，

実質化の方法には，本稿のように GDPデフレータを用いる以外にも消費者物価指数や企業物価指数

を用いることも考えられ，分析結果の解釈には注意を要する．

5 まとめと今後の課題

本稿では，構造変化と長期均衡への非対称な調整過程を考慮した分析を行ってきたが，都道府県レベ

ルの実質データによる分析を除いて，瀧本・坂本 (2011)と同じ結論を得た．国レベルでは Institutional

separation仮説が強く支持され，都道府県レベルでは名目データに関して Fiscal synchronization仮

説，GDP比データと実質データに関しては Spend-tax仮説がそれぞれ成立することが観察された．ー

ただし，実質データによる分析は，実質化の方法として，GDPデフレータ以外にも消費者物価指数や

企業物価指数などの候補があり，さらなる分析が必要であると思われる．また，構造変化におけるト

レンド項のモデル化により検定結果が異なりうることが明らかになったため，どのモデルの下で検定

を行うべきか検討する必要があると思われる．

物価水準や経済成長を考慮し政府の意思決定に焦点をあてる場合は，GDP比データに基づく分析が

適切であると考えられる．この分析により都道府県レベルに関して長期・短期ともに Spend-tax仮説

を支持する結果が得られた．したがって，都道府県レベルでは財政赤字または歳出増に対して歳入が

増加していることになり，ソフトな予算制約の問題や政治プロセスを介した補助金獲得行動などが示

唆される．ただし，厳密には，都道府県の歳入から国がコントロールする地方交付税や国庫支出金を

取り出して，それらと歳出との因果性を分析する必要があるが，これは今後の研究課題としたい．

また，本稿では解釈がより自然であるということから，TAR/M-TARモデルの閾値を 0として分析

を行ったが，Chan (1993)の方法により閾値を推定して Threshold共和分検定を行うことも考えられ

る．TAR/M-TARモデルによる Threshold共和分分析を提案した Enders and Siklos (2001)では閾値

が 0の場合と推定した場合の 2通りの分析を行っている．また，特に都道府県レベルにおいてはGDP

の考慮の有無により違いが生じていることもあり 3変数以上による分析への拡張も必要であろうと思

われる．

27

構造変化と非線形性を考慮したモデルによるわが国の歳入と歳出の因果性分析

－ 137 －



参考文献

Baghestani, H. and McNown, R. (1994) “Do revenues or expenditures respond to budgetary disequilibria?”,
Southern Economic Journal, 61, pp.311–322.

Barro, R.J. (1979) “On the determination of the public debt”, Journal of Political Economy, 87, pp.940–971.

Buchanan, J.M. and Wagner, R.W. (1977) Democracy in Deficit: The Political Legacy of Lord Keynes. New
York: Academic Press.

Chan, K.S. (1993) “Consistency and limiting distribution of the least squares estimator of a threshold
autoregressive model”, The Annals of Statistics, 21, pp.520–533.

Doi, T. and Ihori, T. (2009) “Local public finance and the soft-budget problem”, in The Public Sector in
Japan, edited by T. Doi and T. Ihori. Northampton, MA, US: Edward Elgar.

Enders, W. and Siklos, P.L. (2001) “Cointegration and threshold adjustment”, Journal of Business & Eco-
nomic Statistics, 19, pp.166–176.

Engle, R.F. and Granger, C.W.J. (1987) “Cointegration and error-correction: Representation, estimation,
and testing”, Econometrica, 55, pp.251–276.

Ewing, B.T., Payne, J.E., Thompson, M.A., and Al-Zoubi, O.M. (2006) “Government expenditures and
revenues: Evidence from asymmetric modeling”, Southern Economic Journal, 73, pp.190–200.

Friedman, M. (1978) “The limitation of tax limitation”, Policy Review, 5, pp.7–14.

Gregory, A.W. and Hansen, B.E. (1996) “Residual-based tests of cointegration in models with regime shifts”,
Journal of Econometrics, 70, pp.99–126.

Meltzer, A.H. and Richard, S.F. (1981) “A rational theory of the size of government”, The Journal of
Political Economy, 89, pp.914–927.

Musgrave, R. (1966) “Principles of budget determination”,in Public finance: Selected readings, edited by H.
Cameron and W. Henderson. New York: Random House.

Payne, J.E. (2003) “A survey of the international empirical evidence on the tax-spend debate”, Public
Finance Review, 31, pp.302–324.

Payne, J.E., Mohammdai, H. and Cak, M. (2008) “Turkish budget deficit sustainability and the revenue-
expenditure nexus”, Applied Economics, 40, pp.823–830.

Peacock, A.T. and Wiseman, J. (1979) “Approaches to the analysis of government expenditure growth”,
Public Finance Quarterly, 7, pp.2–23.

Perron, P. (1997) “Further evidence on breaking trend functions in macroeconomic variables”, Journal of
Econometrics, 80, pp.355–85.

Saunoris, J.W. and Payne, J.E. (2010) “Tax more or spend less? Asymmetries in the UK revenue-expenditure
nexus”, Journal of Policy Modeling, 32, pp.478–487.

von Furstenberg, G.M., Green, R.J. and Jeong, J. (1986) “Tax and spend, or spend and tax?”, The Review
of Economics and Statistics, 68, pp.179–188.

Wildavsky, A. (1964) The Politics of the Budgetary Process. Boston: Little Brown and Company, inc.

Wildavsky, A. (1988) The New Politics of the Budgetary Process. Glenview, II: Scott, Foresman.

Young, A.T. (2009) “Tax-spend or fiscal illusion?”, Cato Journal, 29, pp.469–485.

Zapf, M. and Payne, J.E. (2009) “Asymmetric modelling of the revenue-expenditure nexus: Evidence from
aggregate state and local government in the US”, Applied Economics Letters, 16, pp.871–876.

Zivot, E. and Andrews, D.W.K. (1992) “Further evidence on the great crash, the oil price shock, and the
unit root hypothesis”, Journal of Business & Economic Statistics, 10, pp.251–270.

井堀利宏 (2009)『要説: 日本の財政・税制 (3訂版)』, 税務経理協会.

佐藤主光 (2009)『地方財政論入門』，新世社.

瀧本太郎・坂本直樹 (2011)「国・都道府県レベルにおける歳入・歳出構造について」,『九州大学大学院経済学研
究院 Discussion Paper Series』No.2011-7 (http://hdl.handle.net/2324/20008).

野口悠紀雄・新村保子・内村広志・巾村和敏 (1977)「予算における意思決定の分析」,『経済分析』66.

平井健之 (2010)「一般政府の収入と支出の関係―財政の調整過程における非対称性を考慮したモデルによる実証
分析―」,『香川大学経済論叢』83, pp.71–91.

28

経 済 学 研 究 第78巻 第４号

－ 138 －

�� �����	
	
��
��� ����

�� �������
�	
����
 !"�




