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要 約
近年，欧米では景気変動の構造変化に注目が集まっている。アメリカでは，１９８０年中ご

ろから景気変動が安定化してきたことが明らかになっており，ヨーロッパでも同様の構造

変化が観測されている。ところが，日本の景気変動の構造変化に関する研究はこれまでほ

とんど見られない。こうした中，本論文は，日本の景気変動に近年構造変化が見られるの

か，もし見られるとしたら，いつ構造変化が生じているのか，またどのような構造変化が

生じているのかを分析したものである。

景気変動を表す計量モデルにはさまざまなものがあるが，よく用いられるものに Hamil-

ton（１９８９）の提案したマルコフスイッチングモデルがある。このモデルでは，景気の平

均成長率の値が景気拡張期と景気後退期とで異なるものとし，景気の拡張期と後退期の間

の変動をマルコフ過程に従うものとして定式化する。Kim and Nelson（１９９９）は，この Ham-

ilton（１９８９）のマルコフスイッチングモデルを構造変化を考慮して拡張している。Kim and

Nelson（１９９９）はマルコフ連鎖モンテカルロ法に基づくベイズ推定法を用いているのに対

して，本論文では彼らのモデルを構造変化点を１期１期変えて最尤推定を行い，尤度が最

大になる期を構造変化点の推定値としている。

日本の景気変動を表す変数として本論文で用いているのは，内閣府経済社会総合研究所

が作成している景気一致指数（CI）と鉱工業生産指数（IIP）である。近年の構造変化に

注目するため標本期間は１９８０年３月から２００３年１１月までとしている。景気転換点は，CI

を用いた場合には１９８９年４月，IIPを用いた場合には１９９２年１月と推定された。さらに，

いずれの変数を用いた場合も構造変化は統計的に有意であり，具体的には，景気後退期，

拡張期とも平均成長率が有意に低下しており，また景気変動の振幅および景気変動からの

短期的な乖離部分の分散が増大しているとの結果が得られた。

構造変化点の推定値１９８９年４月と１９９２年１月は，日経２２５先物取引が開始された時期と

ほぼ同じかその直後である。また，１９９０年初めに日本の株価が大幅に下落し始めたことか

ら，日経２２５先物取引が日本の株価を下落させボラティリティを増大させたとする「先物

悪玉論」が唱えられるようになった。そこで，本論文では，日本の株価変動や景気変動を

不安定化させた原因が日経２２５先物取引にあるのではないかと考え，日経２２５先物取引が日

本の株価や景気に与える影響についても分析を行っている。具体的には，日経２２５先物取

＜財務省財務総合政策研究所「フィナンシャル・レビュー」September－２００４＞

－１５３－



Ⅰ．序論

近年，欧米では景気変動の構造変化に注目が

集まっている。アメリカでは，１９８０年中ごろか

ら景気変動が安定化してきたことが明らかに

なっており（Kim and Nelson１９９９, McConnell and

Perez-Quiros２０００, Blanchard and Simon２００１，

Stock and Watson２００２, Kim, Nelson and Piger

２００４），ヨーロッパでも同様の構造変化が観測

されている（Artiz, Klolzig and Toro２００４）。と

ころが，日本の景気変動の構造変化に関する研

究は，これまでほとんど見られない。こうした

中，本論文は，日本の景気変動に近年構造変化

が見られるのか，もし見られるとしたら，いつ

構造変化が生じているのか，またどのような構

造変化が生じているのかを分析したものである。

景気変動を表す計量モデルにはさまざまなも

のがある（小巻２００１，Watanabe２００２参照）が，

よく用いられるものに Hamilton（１９８９）の提

案したマルコフスイッチングモデルがある。こ

のモデルでは，景気の平均成長率の値が景気の

拡張期と景気後退期とで異なるものと仮定し，

景気の拡張期と後退期の間の変動をマルコフ過

程に従うものとして定式化する。このモデルは，

Hamilton（１９８９）が提案したフィルターを使え

ば尤度を計算できるので，パラメータを最尤推

定することができる。また，パラメータを最尤

推定値として Hamilton（１９８９）のフィルター

と Kim（１９９４）が提案したスムーザーを使え

ば，景気が後退期（または拡張期）である事後

確率（ここで言う事後確率とは，すべての標本

を条件とする条件付確率のこと）を各期各期計

算することができる。Kim and Nelson（１９９９）

は，この Hamilton（１９８９）のマルコフスイッ

チングモデルを構造変化を考慮して拡張してい

る。彼らは，構造変化の生じる前の期であれば

０，生じた後の期であれば１をとるダミー変数

を導入し，このダミー変数の変動もマルコフ過

程に従うものと仮定している。具体的には，ダ

ミー変数が０の間は次の期に１になる確率は正

であるが，１になってしまえば確率１で１に留

まり０には戻らないものと仮定し，マルコフ連

鎖モンテカルロ（MCMC）法を用いてベイズ

推定している１）。しかし，このモデルは構造変

化点を与えてやれば最尤推定できるので，本論

文では構造変化点を１期１期変えて最尤推定を

行い，尤度が最大になる期を構造変化点の推定

値としている。

日本の景気変動を表す変数として本論文で用

いているのは，内閣府経済社会総合研究所が作

成している景気一致指数（CI）と鉱工業生産指

数（IIP）である。近年の構造変化に注目する

ため標本期間は１９８０年３月から２００３年１１月まで

としている。景気転換点は，CIを用いた場合

には１９８９年４月，IIPを用いた場合には１９９２年

１月と推定された。さらに，いずれの変数を用

１）Uchiyama and Watanabe（２００４）は，Kim and Nelson（１９９９）と同じモデルと推定法を用いて日本の景気変
動の構造変化について分析している。ただし，Kim and Nelson（１９９９）が構造変化点の数が１つの場合しか分
析していないのに対して，Uchiyama and Watanabe（２００４）は２つ以上の場合も推定し，周辺尤度（marginal like-

lihood）によって構造変化点の数を選択している。

引の取引高や建玉残高から日経２２５株価指数，CI，IIPのレベルおよびボラティリティにグ

レンジャーの因果性があるかどうか分析した結果，有意な因果性は観測されなかった。こ

のことから，日経２２５先物取引は日本の株価変動や景気変動を不安定化させた原因ではな

いと考えられる。
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いた場合も，景気後退期，拡張期とも平均成長

率が有意に低下しており，また景気変動の振幅

および短期的な景気変動からの乖離部分の分散

が増大しているとの結果が得られた。

構造変化点の推定値１９８９年４月と１９９２年１月

は，日経２２５先物取引が開始された時期とほぼ

同じかその直後である。また，１９９０年初めに日

本の株価が大幅に下落し始めたことから，日経

２２５先物取引が日本の株価を下落させボラティ

リティを増大させたとする「先物悪玉論」が唱

えられるようになった（宮崎１９９２参照）。そこ

で，本論文では，日経２２５先物取引が日本の株

価や景気に影響を与えているのかについても分

析を行っている。具体的には，日経２２５先物取

引が活発かどうかによって日経２２５株価指数や

CI，IIPのレベルやボラティリティに影響が出

るかをグレンジャーの因果性分析によって調べ

ている。日経２２５先物取引が活発かどうかを表

す指標として，ここではその取引高と建玉残高

を用いており，それらから日経２２５株価指数や

CI，IIPのレベル，ボラティリティへの有意な

因果性は観測されなかった。このことから，日

経２２５先物取引は日本の景気変動を不安定化さ

せた原因ではないと考えられる。

本論文は以下，次のような構成になっている。

まず，第Ⅱ節でマルコフスイッチングモデルお

よびそれを構造変化を考慮して拡張したモデル

について説明し，続く第Ⅲ節でそうしたモデル

を用いて日本の景気変動の構造変化の実証分析

を行う。さらに，第Ⅳ節では，日経２２５先物取

引と日本の株価，景気の間の因果性について分

析を行う。最後に，第Ⅴ節で結論と今後の課題

について述べる。

Ⅱ．モデル

Ⅱ－１．Hamilton（１９８９）のマルコフスイッチ

ングモデル

本論文の分析は，Kim and Nelson（１９９９）に

よって提案されたモデルに基づいている。この

モデルは，Hamilton（１９８９）によって提案され

たマルコフスイッチングモデルに構造変化を考

慮して拡張したものなので，最初に Hamilton

（１９８９）のモデルを簡単に解説する。

Hamilton（１９８９）モデルは，マクロ変数の平

均成長率の値が景気の良し悪しによってスイッ

チするモデルである。そこで，まず，景気が拡

張期にあるか後退期にあるかを表すために，次

のような変数を導入する。

０， 景気後退期
St＝ （１）

１， 景気拡張期

次に，あるマクロ変数の成長率（対数値の１回

階差）を ytと表すことにし，その変動を以下

のような ARモデルによって定式化する。

yt %!st
$#1 (yt!1!!st!1

)$"""$#p (yt!p!!st!p
)$et % et #i$i$d$N (0%"2) （２）

ここで，et は誤差項を表し，過去と独立で同

一な正規分布に従うものと仮定する。この et

は景気変動からの短期的な乖離を表している。

また，!st は yt の平均，すなわち，マクロ変

数の平均成長率を表す。添字に St が付いてい

るのは，景気後退期か拡張期かによってその値

が変化することを意味する。!st は具体的には

以下のように定式化する。!st
%!0 (1!St )$!1 St % !0 &!1 （３）

この定式化の下では，景気後退期（St %0）の

平均成長率は!0，景気拡張期（St %1）の平

均成長率は!1 になる。そこで，!0 &!1 と仮
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定する。

このモデルは，レジーム（景気が拡張期にあ

るか後退期にあるか）によって yt の平均がス

イッチするので，レジームスイッチングモデル

と呼ばれる２）。特に，Hamilton（１９８９）モデル

では，St が以下のような推移確率を持つマル

コフ過程に従うものと仮定する。

Pr [St %0#St!1%0]%"00'
Pr [St %1#St!1%0]%1!"00'
Pr [St %0#St!1%1]%1!"11'
Pr [St %1#St!1%1]%"11 （４）

そこで，このモデルはマルコフスイッチングモ

デルとも呼ばれる。

このモデルは，Hamilton（１９８９）で提案され

ているフィルターを適用すると尤度を計算する

ことができるので，最尤法によりパラメータを

推定することができる。また，推定されたパラ

メータの下で，Hamilton（１９８９）のフィルター

と Kim（１９９４）で提案されているスムーザーを

適用すると，景気後退期（拡張期）である事後

確率 Pr [St %0#y1'&&&'yT ](Pr [St %1#y1'&&&'yT ])

を各期各期計算できる。

Ⅱ－２．構造変化を考慮して拡張したマルコフ

スイッチングモデル

アメリカでは１９８０年代中ごろから景気変動が

安定化したという指摘がなされており，Kim and

Nelson（１９９９）は，そうした景気変動の構造変

化をと考慮して，Hamilton（１９８９）モデルを次

のように拡張している。まず，構造変化点を$
とすると，その前後を表すダミー変数を以下の

ように定義する。

0，1"t ($
Dt＝ （５）

1，$"t "T

そして，景気後退期と拡張期の平均成長率!0，!1 が$期の前と後で変化するものと考え，
Hamilton（１９８９）モデルの（３）式を次のように

書き換える。!st
%!0t (1!St )$!1t St ,!0t %!0 $!00Dt '!1t %!1 $!11Dt （６）

例えば，$期以降，景気後退期の平均成長率が
上昇し，拡張期の平均成長率が低下したのであ

れば，!00)0，!11(0となる。さらに，（２）式

の誤差項 et の分散#2 にも構造変化が生じてい

る可能性を考慮し，以下のように定式化する。#t
2 %#0

2$#1
2Dt ，#0

2 )0，#0
2$#1

2 )0 （７）

そうすると，et の分散#t
2 は，$!1 期までは#0

2，$期以降は#0
2$#1

2 となる。これらはどち

らも正の値でなければならないので，#0
2 )0，#0

2$#1
2 )0という制約が必要になる。もし$

期以降#t
2 が低下していれば，#1

2 (0である。

このモデルも$が与えられると，最尤法に
よって推定できる。そこで，本論文では，$を
変えて最尤推定を繰り返し，尤度が最大になる$をその推定値とする。

２）平均だけでなく，誤差項の分散平均だけでなく，誤差項の分散#2 や%1'&&&'%p もスイッチするようにモデ
ルを拡張することも可能である。

日本の景気変動の構造変化と日経２２５株価指数先物取引

－１５６－



130

120

110

100

90

80

70

19
80

19
81

19
82

19
83

19
84

19
85

19
86

19
87

19
88

19
89

19
90

19
91

19
92

19
93

19
94

19
95

19
96

19
97

19
98

19
99

20
00

20
01

20
02

20
03

110

100

90

80

70

60

19
80

19
81

19
82

19
83

19
84

19
85

19
86

19
87

19
88

19
89

19
90

19
91

19
92

19
93

19
94

19
95

19
96

19
97

19
98

19
99

20
00

20
01

20
02

20
03

Ⅲ．データと推定結果

日本の景気変動を表す変数として，本論文で

は，内閣府経済社会総合研究所が作成している

景気一致指数（CI）と鉱工業生産指数（IIP）

の月次データを用いる３）。標本期間は１９８０年３

月から２００３年１１月までで，標本数は２８５である。

図１と図２はこれらのデータを時系列プロット

したものである。これらのデータの成長率（対

数値の１回階差）を yt として前節で説明した

構造変化を考慮して拡張したマルコフスイッチ

ングモデルを推定した。その際，構造変化点の

３）これらのデータは内閣府経済社会総合研究所のホームページから入手した。

図１ 景気一致指数（CI）

（注）射影を掛けた期間は，内閣府経済社会総合研究所が公表している景気後退期を表す。

図２ 鉱工業生産指数

（注）射影を掛けた期間は，内閣府経済社会総合研究所が公表している景気後退期を表す。
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数は１と仮定し，構造変化点$を１９８４年３月
から１９９９年１０月までの期間で１ヶ月ずつずらし

ながら最尤推定し，尤度が最大になる$の値
を構造変化点の推定値とした。Uchiyama and

Watanabe（２００４）では，構造変化点の数が２以

上の場合についても分析しており，周辺尤度

（marginal likelihood）を用いて構造変化点の数

として２を選択している。ただし，そこで用い

ているデータは１９７４年５月から２００４年１月まで

の CIであり，２つの構造変化点の推定値のう

ち１つは本論文で用いている標本期間以前なの

で，ここで構造変化点の数を１と仮定すること

には問題ないものと思われる。

推定結果は表１と表２にまとめられている。

表１は yt に CIの成長率を用いた場合の推定

結果であり，構造変化点の推定値は１９８９年４月

である。これは，Watanabe and Uchiyama（２００４）

の推定値１９８９年３月とほぼ一致している。ここ

では，統計的に有意な構造変化があったかどう

かの検定は，尤度比検定により行う。この場合

の帰無仮説は，

H0 :!00!!11!#1
2 !0

なので，尤度比統計量は自由度３のカイ２乗分

布に従う。尤度比統計量の値は３１．７６なので，

有意水準１％でも統計的に有意な構造変化が

あったことになる。そこで，次に，どのような

構造変化があったかを調べるためパラメータの

推定値を見てみよう。!00，!11 の推定値はいず

れもマイナスであり，前者は有意水準１％，後

者は５％で統計的に有意である。これらの結果

から，１９８９年４月以降，景気拡張期，後退期と

も平均成長率が有意に低下していることがわか

る。また，!00の推定値より!11 の推定値の方

が小さいことから，１９８９年４月以降，景気後退

期と景気拡張期の平均成長率の差，すなわち景

気変動の振幅が拡大していることがわかる。さ

らに，#1
2 の推定値はプラスであり，有意水準

１％で有意である。このことから，１９８９年４月

以降，景気変動の振幅だけでなく，景気変動か

らの短期的な乖離 et の分散も大きくなってい

ることがわかる。Uchiyama and Watanabe（２００４）

でも同様の結果が得られている。

表１ 景気一致指数（CI）の推定結果
構造変化点$の推定値＝１９８９年４月
尤度比検定統計量＝３１．７６＊＊＊%1 %2 !0 !00 !1 !11 #0

2 #1
2 "11 "00

推定値 ‐０．３２３ ‐０．０２６ ‐０．４１２ ‐０．７１８ ０．６８２ ‐０．１９４ ０．５４３ ０．５５３ ０．９６１ ０．９３３

標準誤差 ０．０６５ ０．０６６ ０．０９７ ０．１５４ ０．０８５ ０．１１７ ０．０７９ ０．１４７ ０．０１６ ０．０２６

t値 ‐４．９５６ ‐０．３９０ ‐４．２２９ ‐４．６６９ ８．０５４ ‐１．６６５ ６．９０３ ３．７７０ ５９．７０５ ３５．５１４

（注）＊＊＊は，&2 統計量の１％の有意水準にあることを表す。

表２ 鉱工業生産指数（IIP）の推定結果
構造変化点$の推定値＝１９９２年１月
尤度比検定統計量＝２１．２４＊＊＊%1 %2 !0 !00 !1 !11 #0

2 #1
2 "11 "00

推定値 ‐０．６８９ ‐０．３１９ ‐０．０６６ ‐０．７６８ ０．７３６ ‐０．３４３ ０．９６３ ０．４４７ ０．９２４ ０．９０１

標準誤差 ０．０６７ ０．０６６ ０．０６７ ０．１５０ ０．０９２ ０．１２１ ０．１３５ ０．２３９ ０．０３１ ０．０３７

t値 ‐１０．３５６ ‐４．８４８ ‐０．９７９ ‐５．１２１ ８．００６ ‐２．８３２ ７．１１５ １．８６７ ２８．８８９ ２４．６００

（注）＊＊＊は，&2 統計量の１％の有意水準にあることを表す。
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表２は IIPを用いた場合の推定結果である。

構造変化点の推定値は１９９２年１月である。また，

尤度比統計量の値２１．２４から構造変化は有意水

準１％でも統計的に有意であることがわかる。

パラメータの推定結果は CIの場合と同様

で，１９９２年１月以降，景気拡張期，後退期とも

平均成長率が低下し，景気変動の振幅，景気変

動からの短期的な乖離部分の分散とも拡大して

いることがわかる。

表１や表２に示されている最尤推定値の下で

Hamilton（１９８９）のフィルターおよび Kim（１９９４）

のスムーザーを適用すると，景気後退期である

事後確率 Pr[St #0!y1$###$yT ]を各期各期計算

することができる。これを描いたものが図３と

図４の下のグラフである。そこで，射影を掛け

た期間は，内閣府経済社会総合研究所が公表し

ている景気後退期を表している。また，景気後

退期である事後確率 Pr[St #0!y1$###$yT ]と景

気拡張期である事後確率 Pr[St #1!y1$###$yT ]

が得られれば，成長率の事後平均

E [!st
!y1$###$yT ]#!0tPr[St #0!y1$###$yT ]"!1t Pr[St #1!y1$###$yT ] （８）

を計算することができる。これを，CIまたは IIP

の成長率とともに描いたものが図３と図４の上

のグラフである。

Ⅳ．日経２２５株価指数先物取引の影響

Ⅳ－１．分析方法

前節の分析で，構造変化点の推定値は，CI

では１９８９年４月，IIPでは１９９２年１月であると

の結果が得られた。これとほぼ同時期または直

前に日経２２５株価指数先物の取引が開始されて

いる。正確には，１９８６年９月３日に SIMEX（現

SGX−DT）で，１９８９年９月３日に大阪証券取引

所で，１９９０年９月２５日に CMEで，それぞれ日

図３ 景気一致指数（CI）の構造変化点と景気後退確率

（注１）射影を掛けた期間は，内閣府経済社会総合研究所が公表している景気後退期を表す。
（注２）矢印は構造変化点"を表す。
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経２２５株価指数先物取引が開始されている。ま

た，日経２２５先物取引開始後，１９９０年初めに日本

の株価が大幅に下落し始めたことから，株価を

下落させボラティリティを上昇させた原因は日

経２２５先物取引であるとする「先物悪玉論」が

唱えられるようになった。例えば，宮崎（１９９２）

は，株価の暴落の原因を日経２２５株価指数と日

経２２５先物の裁定取引の解消のためにで行われ

た「先物買い・現物売り」が原因であるとして

いる。しかし，それは時期が一致するというだ

けで，日経２２５先物取引が株価や景気に悪影響

を与えたのかどうかはわからない。

先物取引が景気変動に与える影響についての

研究はこれまで皆無である。これに対して，先

物取引が現物価格に与えるについてはこれまで

にいくつか理論・実証分析が行われているが，

いまだ統一的な結論はいまだ得られていない。

理論的には，「先物市場の導入は現物市場への

新たな情報トレーダーを流入させることによっ

て現物市場の流動性を増加させ，ボラティリテ

ィの下落をもたらす」という考え方と「先物市

場の導入は，情報を持たない非合理的な投機家

の活動を助長し，これらの投機的な利ざや稼ぎ

を狙った売買の影響で現物市場のボラティリテ

ィが上昇する」という対立する考え方が並存し

ている４）。

そこで，本節では，日経２２５先物取引が日本

の株価および景気に影響を与えているかどうか

を実証的に分析する。具体的には，日経２２５先

物取引が活発になると，現物すなわち日経２２５

株価指数や景気にどのような影響が出るかを分

析する。日経２２５先物取引が活発であるかどう

かを表す指標として，ここでは日経２２５先物の

大証と SGX-DTを合わせた取引高と建玉残高

を用いている５）。ただし，大証の取引単位が１，０００

円×指数なのに対して，SGX-DTは５００円×指

数なので，SGX-DTの取引高（建玉）×１／２を大

証の取引高（建玉）に加えた。これらのデータ

４）詳しくは，大村他（１９９８第６章）を参照のこと。
５）これらのデータは大阪証券取引所『先物・オプションレポート』による。
６）CMEの日経２２５先物取引はドル建てなので，ここでは CMEの取引高，建玉残高は用いていない。

図４ 鉱工業生産指数（IIP）の構造変化点と景気後退確率

（注１）射影を掛けた期間は，内閣府経済社会総合研究所が公表している景気後退期を表す。
（注２）矢印は構造変化点!を表す。
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は図５と図６に描かれている６）。

ここでは，景気変動と日経２２５先物の取引高

・建玉との関係だけでなく，景気変動のボラテ

ィリティと日経２２５先物の取引高・建玉との関

係についても分析するため，以下のような２段

階の推定を行う。まず，マクロ変数と日経２２５

先物の取引高・建玉残高の関係を分析するため，

xt ＝CI（または IIP，日経２２５株価指数）の変化

率，yt ＝日経２２５先物の取引高（または建玉）

の変化率として，以下のような２変量 VARモ

デルを推定する。

xt $!1 #!
k$1

p

ak xt!k #!
k$1

p

bk yt!k #u1t （９）

yt $!2 #!
k$1

p

ck xt!k #!
k$1

p

dk yt!k #u2t （１０）

ここで，xt ，yt に変化率（対数値の１回階差）

を用いるのは，ADFテストを行った結果，す

べての変数で単位根の存在が棄却されなかった

からである。

次に，景気変動のボラティリティと日経２２５

先物の取引高・建玉との関係について分析する

ため，（９）式の残差の絶対値"u1t "と yt を用い

て以下の２変量 VARモデルを推定する。

図５ 日経２２５先物 取引高

図６ 日経２２５先物 建玉
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"u1t "$!3 #!
k$1

p

ek "u1t!k "#!
k$1

p

fk yt!k #u3t

（１１）
yt $!4 #!

k$1

p

gk "u1t!k "#!
k$1

p

hk yt!k #u4t

（１２）

推定に用いた標本は１９９２年６月から２００３年１月

までである。

Ⅳ－２．分析結果

（９），（１０）式の推定結果をまとめたのが表３であ

る。表には SICによって選択した最適次数 p

の値と，xt と yt のグレンジャーの因果性があ

るかどうかを検定するためのカイ２乗統計量の

値が示されている。この統計量はグレンジャー

の因果性がないという帰無仮説の下では，自由

度 p のカイ２乗分布に従う。そこで，表３で

はすべての因果性が統計的に有意ではない。次

に，（１１），（１２）式の推定結果は表４にまとめられて

いる。表３と同様，表には SICによって選択

した最適次数 p の値と，xt と yt のグレン

ジャーの因果性があるかどうかを検定するため

のカイ２乗統計量の値が示されている。ここで

も，日経２２５株価指数から日経２２５先物の取引高

への因果性を除くすべてのケースで有意な因果

性は観測されない。これらの結果から，日経２２５

先物取引が活発であるかどうかは日経２２５，CI，

IIPのレベルにもボラティリティにも有意な影

響を与えていないと言える。

CIや IIPは月次データしか得られないが，日

経２２５先物の取引高や建玉残高，日経２２５株価指

数は日次データが得られるので，日次データを

使った分析も可能である。そうした分析を行っ

たものに渡部・大鋸（１９９６）があり，日次デー

タを用いた場合も同様な結果が得られている。

Ⅴ．結論と今後の課題

本論文では構造変化を考慮して拡張したマル

コフスイッチングモデルを用いて日本の景気変

動の構造変化について分析を行った。日本の景

気変動を表す変数としては景気一致指数（CI）

表３ マクロ変数と日経２２５先物の取引高・建玉残高の因果性検定

x２統計量 p（自由度）

取引高→CI ３．６８ ３

取引高→IIP １．９８ ２

取引高→日経２２５株価指数 ０．５６ ２

建玉→CI ３．１６ ４

建玉→IIP ２．３２ ４

建玉→日経２２５株価指数 １．７３ ３

CI→取引高 ５．９８ ３

CI→建玉 １．３０ ４

IIP→取引高 １．１２ ２

IIP→建玉 ０．７３ ４

日経２２５株価指数→取引高 １．４３ ２

日経２２５株価指数→建玉 ５．３６ ３
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と鉱工業生産指数（IIP）を用いており，景気

転換点は，CIを用いた場合には１９８９年４月，IIP

を用いた場合には１９９２年１月と推定された。い

ずれの変数を用いた場合も，景気後退期，拡張

期とも平均成長率が低下しており，また景気変

動の振幅および短期的な景気変動からの乖離部

分の分散が増大しているとの結果が得られた。

日本の景気変動にいつどのような構造変化が生

じているのかを明らかにしたという意味で本論

文の結果は重要である。

本論文では，さらに日本の景気変動を不安定

化させた原因が日経２２５先物取引開始にあるの

ではないかと考え，日経２２５先物取引の取引高

や建玉残高から日経２２５株価指数や CI，IIPの

レベルやボラティリティへグレンジャーの因果

性がないかどうか分析を行ったが，有意な因果

性は観測されなかった。

そこで，今後の課題は，日本の景気変動を不

安定化させた原因は何なのかを分析することで

あろう。アメリカでは１９８０年代半ば以降，景気

変動が安定化しているが，その原因を探ろうと

する分析も既に行われている。McConnell and

Perez-Quiros（２０００）は在庫投資の変動が安定

化したからだとしているが，Stock and Watson

（２００２）は，金融政策の寄与度が２０－３０％，生

産性，商品価格のショックの寄与度が２０－３０％

で，不明分が４０－６０％あるとしており，Kim,

Nelson and Piger（２００４）は多くの系列が安定化

しているので原因は特定できないとしている。
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