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はじめに

本研究は、対外開放政策を進めてきた中国における特徴的な物価動向が、どのような要

因により説明されるかを検証したものである。1990年以降中国では、高く安定的な経済

成長を達成した反面、物価上昇率は大きく変動している。また 1998年から 2002年にか

けては物価が下落している時期もあり (図 1)、安定的な経済成長の下で物価上昇率が大き

く変動し、物価下落を経験している状況をパズルとして捉えている研究もある。いくつか

の既存研究では、中国の物価上昇率の推移が国内の総需要の要因により説明されるという

主張がなされているが、総需要の拡大だけでは経済成長が安定的であるのに物価上昇率が

大きく変動しているという状況は説明できない。
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図 1:中国の実質 GDP成長率と物価上昇率の推移
物価上昇率:IMF (2012)
実質 GDP成長率:中国国家統計局Webページ
URL: http://www.stats.gov.cn/tjsj/ndsj/2011/indexch.htm

この研究では、1990年以降の中国を対外開放政策推進期間として定義し、対外的な要
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因が中国の物価上昇率の推移にどのような影響を与えたかについて検証する。また物価上

昇率の動きを説明する要因として、既存研究で指摘されている総需要以外の要因である貨

幣的要因に注目し、貨幣需給を含む多変量回帰モデルを推定する。モデルに関する変数選

択の仮説検定により貨幣需給が為替からの影響を受けることを示し、モデルにおける係数

の推定結果から物価の加速度が貨幣需給から有意に影響を受けることを示した。さらに貨

幣需給は実質 GDPの加速度に対して有意に影響を与えないことも示した。この推定結果

は、安定的な経済成長下で物価が大きく変動しているという結果と整合的であると考えら

れる。

論文の構成は、まず第 1章で対外開放政策推進期間を定義しその期間の中国経済の背景

について述べる。続いて第 2章では、構造変化の視点から物価上昇に影響を与えた要因に

ついて検証する。第 1章までで対象期間に国内の制度改革や世界貿易機構への加盟など中

国経済が大きな変化を経験しているということが示されており、第 2章ではこのような変

化が物価上昇率の従う時系列過程に構造変化をもたらしているかについて検証する。第 3

章では、中国の物価上昇率の推移を説明する具体的な変数を特定するために、多変量回帰

モデルを用いた分析を行う。このモデルには、貨幣需要関数として識別される誤差修正項

が含まれており、貨幣需給と物価の加速度との関係を検証することを可能にする。さらに

第 4章では、開放マクロ経済モデルを用いて、第 3章で指摘された結論の妥当性を検証

し、最後に全体を通じての結論を述べる。
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第 1章対象期間における中国経済の背景

第 1章では、分析対象となる対外開放政策推進期間を定義し、その期間の中国経済の背

景を、対外的な変化という側面から考察する。本研究が対象としている期間は、南巡講話

を契機に中国で社会主義的市場経済の流れに沿った対外開放政策が実行されてからの時期

を含む、安定的な経済成長下で物価上昇率が大きく変動している時期である∗1。対外開放

政策自体は 1978年の改革開放政策の時点で着手されたが∗2、初期の対外開放政策は輸入

代替による重工業化というそれ以前の政策が継続されたものであった (呉,2007)。1980年

代後半になると比較優位のある労働集約産業を発展させ、輸出指向の産業構造へ移行する

ような政策に転換されたが (大橋,2003)、1989年の六四天安門事件により対外開放政策が

見直され∗3、1992年の南巡講話を契機に社会主義的市場経済の流れに沿った対外開放政

策が実行されることとなる。本研究では天安門事件による外交制裁が解除された 1990年

以降の期間を分析対象とし∗4、対象期間の特徴から対外開放政策推進期間と定義する。

分析対象である 1990年以降の中国では、世界貿易機構 (World Trade Organization:

∗1 南巡講話とは、1992年 1月に 小平が武昌、深 、珠海、上海など中国南方を視察し、イデオロギー論

争を止め、改革開放を進めるべきであるという講話を発表したことを意味する。 小平は、1992年時点
には政府の要職に就いていなかったものの、政府の高官を退いたばかりであり、政治的な影響力を残して
いた。実際、南巡講話直後の共産党党大会で社会主義市場経済路線が確定し、対外開放が急速に進むこと
になる (呉,2007や梶谷,2011)。

∗2 改革開放政策とは、それまでの社会主義計画経済政策の時代と区別する言葉であり、中国が 1978年から
農業の請負経営制の導入、郷鎮企業の発展 (呉,2007)と経済特区設置等の政策を実行し (大橋,2003)、経済
の市場化を進めたことを指す。

∗3 東側諸国で政治の民主化が進む中で中国でも民主化を要求する声が高まり、民主化を求める集会を人民解
放軍が武力鎮圧をした事件が六四天安門事件 (天安門事件)である。天安門事件を受けて欧米や日本など
西側諸国は、武器輸出の禁止、対中融資の停止等の外交制裁を行い、西側諸国からの対中投資が事実上中
断したことで、対中投資ブームが一時途絶えたという影響があったことが大橋 (2003)で指摘されている。

∗4 浜・大西 (1990)によると、江沢民体制は 1990年天安門事件に対する外交制裁からの解除に向け、首都の
戒厳令を廃し天安門事件関係者に寛大な処置をとるなどした。対中国の制裁はこうした動きに応じて解除
され、1990年末に日本からの円借款が再開されており、本研究では 1990年を天安門事件の収束というひ
とつの区切りの年であると捉える。
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WTO)への加盟や為替制度の変更など、大きな対外政策の変化を経験している。またこの

期間にはアジア通貨危機が発生しており、中国では為替の切り下げなどが行われなかった

ものの、為替レート以外の経路から国内に変化をもたらした。次節から、対外開放政策推

進期間中に中国が経験した変化を国内の制度改革、アジア通貨危機、WTO加盟と為替制

度の変更に分け、中国経済に与えた影響について考察する。

1.1 国内の制度改革について

中国では 1990年代に朱鎔基の主導により∗5、財政、税制、金融制度の改革と国有企業

の改革が行われた。いずれの改革の内容も国内の競争環境整備というWTO加盟に際して

中国側に出された要求と整合的なものであり、これらの改革を経て 2001年 12月に中国

はWTOへの加盟を果たしている。

財政、税制の改革:

財政、税制の改革は、1994年から中央財政の機能強化を目的として行われ、その象徴

的な政策として分税制という制度が採られた。制度改革の前は、地方財政請負制度という

制度が採られており、この制度は地方で徴収した財政資金のうち定額を中央に上納すると

いう方式だった (梶谷,2011)。財政請負制度の下で地方政府は一定額を中央に納め、残り

の部分を用いて地元経済発展のための資金を拡大させることが可能になったため、地方政

府が地方保護主義的な政策を取るという弊害が生まれていた。またこの制度の下では中央

政府と地方政府の収入の割合が明確にされず徴収されていたため、中央財政の弱体化と再

∗5 朱鎔基は 1993年から 2003年にかけて中国人民銀行総裁と副首相、首相を務めた人物であり、1990年代

の中国国内の制度改革を指導した人物である。 小平により上海市長から国務院副総理に抜擢され、制度
改革により国内市場の整備を進めた。梶谷 (2011)では、朱鎔基の改革前後では財政、税制、金融政策の
実態に一定の不連続性を見出すことができると評価している。
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配分機能の低下も問題視された。以上の問題に対処するために導入された分税制は、財政

収入のうち地方の収入と中央の収入の割合を明確にし、財政資金に対する中央の管理権限

を強化するという制度である。この分税制導入により財政収入全体に占める中央財政の割

合が 30%から 60%程度に上昇している (梶谷,2011)。

金融制度改革:

金融制度改革は 1993年に政府による方針が示され、1995年に制定された中国人民銀行

法により実行される。改革の主要な目的は、中国人民銀行と地方政府の結びつきを断ち国

有部門に対する貸出をコントロールすることである。制度改革以前は、中国人民銀行の地

方分行が国有銀行の作成する国有企業への貸出計画を審査、批准するという役割を担って

いた。これは国内の貨幣供給をコントロールするための信貸管理政策 (貸出管理政策の意

味)を実行するためのもので、国有企業への貸出に制限を設けるための政策である。具体

的には国有部門への貸出計画を前年度までの預金実績を元に作成することで、貸出に上限

を設けるという方法がとられた。

しかし、地方政府が人民銀行地方分行に介入し、貸出計画を超える額の貸出を引き出す

という状況が生まれ、中国人民銀行に対する地方政府の介入を断つという要求に従い、金

融制度改革が実行された。1995年に制定された中国人民銀行法により、人民銀行は中央

銀行としての役割に特化することになり、それまでの地方分行がすべて廃止され、新たに

行政区を越えた地方分行が設立された。さらに政策的融資を専門に行う金融機関も設立さ

れ、地方政府の赤字を銀行融資により補填するなどの行為が厳格に禁止された (梶谷,2011

や呉,2007)。
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国有企業改革:

国有企業改革に対する要請は 1980年代から存在したものの、具体的な改革が実行され

たのは 1995年の抓大放小政策の実行からで∗6、1998年に朱鎔基により大型国有企業の民

営化を含む改革が実行された。1980年代からソフトな予算制約の下で過剰生産、過剰投

資を行う国有企業の体質は問題視されていたものの、赤字経営に対する改善は行われず、

財政補助金により国有企業を保護するという対応がとられていた (柯,2007)。1990年代に

なり社会主義的市場経済の方針が採られ、国有企業が外資系企業や私営企業などの非国有

部門との競争にさらされるようになると、国有企業の赤字は大きくなり 1985年に 1割未

満だった赤字企業の割合が 1998年には 4割以上となっていることが経済産業省 (2005)

において示されている。

国有企業の赤字拡大を受けて、最初に 1995年から 1997年にかけて中小国有企業部門

の民営化が実行され、一時帰休者を含めた失業者の割合が大きくなる。経済産業省 (2005)

によると一時帰休者を含めた中国の失業率は 1995年には 4%台だったものが 1997年に

は 8%以上に増え、その後 2002年まで 7%以上と高い水準で推移していることが示され

ている。中小国有企業の民営化に続いて、1998年から 2000年にかけて大型国有企業の民

営化も含めた国有企業改革が行われ、赤字国有企業の破綻処理、人員削減、株式の発行に

よる債務の削減などを行い赤字企業の 7割が黒字化したことを政府が発表している (経済

産業省,2005)。

以上のことから金融制度改革により国有企業部門のソフトな予算制約が見直され、国有

企業改革により企業整理が進められることで非効率な生産、投資を行う国有企業の割合が

∗6 抓大放小政策とは国有企業改革における方針を表す言葉で、インフラなどの大規模な事業に関しては、国
が管理を継続するものの中小国有企業に関しては国の管理から手放すという考えを表している。

12



縮小され、競争環境の整備と生産の効率化が進められたことが窺える。

1.2 アジア通貨危機の影響

1997年にタイのバーツが暴落したことをきっかけに、いくつかのアジア地域の国が為

替レートの減価という形で影響を受けた。米国との固定相場制度をとっていた国が通貨を

切り下げる中で中国は固定レートを維持し、為替の水準に対する影響はなかったといえ

る。しかしアジア通貨危機の影響は、実質金利の引き上げという形で中国経済に影響を与

えた。

同時期の国有企業改革の影響で失業率の上昇が起こり、アジア通貨危機の影響で外国か

らの需要が減少したことを受け、中国政府は国内の貸出利子率と預金利子率を引き下げる

という金融緩和政策を採った (図 2)。しかし通貨危機により人民元に対しても切り下げ期

待が形成され、海外からの資金流入が減少したことで、国内物価の下落期待が生まれ実質

金利は上昇したことが梶谷 (2011)において指摘されている。このような影響からアジア

通貨危機により経済成長率と物価上昇率に対して負の影響がもたらされたと考えられる。

また貿易構造の変化からもアジア通貨危機の影響が見られる。米国との固定相場制度を

とっていたマレーシア、インドネシア等の通貨が切り下げられたことにより、中国の輸出

に対する東南アジアからの需要が減り、1997年を境に輸出額全体に占めるアジア向けの

輸出は減少している。1997年には 59.62%あったアジア向け輸出の割合は (図 3)、アジ

ア通貨危機の直後の 1998年には 53.43%と減少し、2002年に 52.32%(図 5)、2008年に

46.42%とその後減少し続けた (図 6)。アジア向け輸出の中でも特に香港、日本向けの輸

出割合が小さくなっている。

アジア以外に向けた輸出の割合は増加しており、特にヨーロッパ向けの輸出は近年まで
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図 2:中国の貸出利子率、預金利子率の推移 (1995-2005)
データは IMF (2012)の月次データ

増加傾向を維持している。中国の輸出全体に占めるヨーロッパへの輸出の割合は 1997年

の 15.85%から 2008年には 24%にまで増加している (図 4と図 6)。また米国向けの輸

出割合は、2002年の 21.48%をピークとし (図 5)、その後減少を続けており 2008年には

17.64%と 1994年代の水準まで減少している (図 6)。

以上のように通貨危機は実質利子率の上昇を通じて国内経済に負の影響をもたらし、対

外的には輸出相手地域がアジアからヨーロッパに向かうという変化をもたらしたと考えら

れる。

1.3 WTO加盟

中国は 2001年 12月にWTO加盟を果たすことになるが、加盟以降も市場の競争環境

整備のための改革を継続した。具体的には外国人投資家の証券市場への参入を認めるよう
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な規制緩和や、国有銀行株など非流通株上場の推進など株式市場の改革が行われた。さら

に国有部門と非国有部門との公正さを担保するために、国有部門に対して適用されている

優遇措置は非国有部門に対しても適用するという措置がとられることとなった (呉,2007)。

Asia(60.7%)

Africa(1.45%)

Europe(15.51%)

Latin(2.03%)
North(1.16%)

US(17.74%)

Oceanic(1.42%)

図 3: 1994年の中国の輸出相手地域構成
中国国家統計局編『中国統計年鑑』各年版に基づいて作成

また、WTO加盟を境に中国への海外直接投資 (Foreign Direct Investment: FDI)に変化

が見られる。アジア通貨危機の影響により 1998年から 2000年にかけて対中投資額は一

旦減少するものの、WTO加盟をきっかけに増加に転じている (図 7)。対中投資の総額だ

けでなく、WTO加盟前後で対中投資の投資国にも変化が見られる。アジア通貨危機前後

で対中投資の投資国の比率を見ると、アジアからの対中投資比率が大きく減少しており

(図 8と図 9)、WTO加盟後に、対中投資総額に占める日本や韓国からの対中投資比率が大

きくなっている (図 10)。

このようにWTO加盟を期に増加した対中投資が、中国の技術向上をもたらしたという

既存研究の結果がある。大橋 (2003)では、中国の外資系企業と国内企業の全要素生産性
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図 4: 1997年の中国の輸出相手地域構成
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図 5: 2002年の中国の輸出相手地域構成
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図 6: 2008年の中国の輸出相手地域構成
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図 7:対中 FDIの推移 (1991-2008)
中国国家統計局編『中国統計年鑑』のデータを使用
系列は実行ベースの直接投資額
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HK(54.97%)

Japan(8.56%)

S.Korea(2.79%)

ASEAN(7%)

Europe(6.02%)

US(8.22%)

Other(5.44%)

図 8: 1995年の対中 FDIの構成
中国国家統計局編『中国統計年鑑』各年版に基づいて作成
HK は香港と澳門からの投資割合で ASEANはインドネシア、マレーシア、フィリピン、シンガポール、タイか
らの投資割合を示している
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図 9: 2000年の対中 FDIの構成
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図 10: 2005年の対中 FDIの構成

の推定結果を示し、対中投資が外資系企業の生産性向上をもたらし、さらに外資系企業の

技術や経営ノウハウが中国国内の企業にスピルオーバーしているという結果を示してい

る。また厳 (2011)では、日本や韓国からの対中投資の増加により輸出主導型の産業発展

構造に転換したことを示している。アジア通貨危機により一旦減少したアジアからの対中

投資は、WTO加盟をきっかけとして再び増加に転じており、日韓企業の生産 ·輸出の拠

点を中国に移転することを目的とした投資が増加した。このような投資の増加は、より高

度な技術を要する産業の成長を促したことが指摘されている。

WTO加盟を境に起こった変化のうち、証券市場の整備や対中投資の増加以外に貿易相

手国の変化が見られる。アジア通貨危機の際に輸出相手国全体に占めるアジア向け輸出

の割合が減少し、ヨーロッパ向けの輸出が増えたことを指摘したが、WTO加盟を境に輸

入相手国全体に占めるアジアからの輸入割合が増加している。1994年時点で 59.48%と

6割未満 (図 11)だったアジアからの輸入は、2002年に 64.47%と増加している (図 13)。
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アジアからの輸入は 2005年をピークに減少に転じており、2008年には 62.04%(図 14)と

縮小している。同じアジアでもマレーシア、フィリピン、タイからの輸入が増加してお

り、香港や日本、シンガポールからの輸入は減少している。また 2002年以降はアフリカ

やラテンアメリカからの輸入割合が増加している。アフリカからの輸入割合は 2002年に

は 1.84%だったのが 2008年には 4.94%と増加しており、ラテンアメリカからの輸入は

2002年に 2.82%だったのが 2008年には 6.33%と増加している。一方で輸入全体に占め

るヨーロッパ、アメリカからの輸入割合は減少しており、2000年以降は日本や香港、ヨー

ロッパやアメリカからの先進国地域からの輸入を減らしているという特徴がみられる。

このようにWTO加盟後の貿易構造の変化としてヨーロッパやアメリカ等先進地域から

の輸入の一部が新興国、途上国地域からの輸入に移転したことがあげられる。輸入に占め

るアジアの割合は依然として高いものの、その構成に占める新興国の割合が増加傾向にあ

り、またアフリカやラテンアメリカからの輸入も増加傾向にある。新興国、途上国から輸

入し先進国へ輸出するという変化は、日韓企業が中国を生産 ·輸出の拠点とするような投

資を行ったという厳 (2011)の指摘と整合的である。

1.4 為替制度の変更

対外開放政策推進期間として定義した 1990年以降の期間において、中国では二度の為

替制度の変更が行われた。一度目の為替制度変更は 1994年 1月の二重為替の一本化であ

り、それまで存在していた公式為替レートと外貨調整レートという二つの為替レートが統

合された。公式為替レートとは旅行者の両替や統計作成時の尺度として用いられたもので
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あり、その水準は政治的理由により実勢レートよりも高いレートで決定されていた∗7。一

方で外貨調整レートは自主貿易の際に、中国国内で外貨を調達する際に適用される為替

レートのことであり、外貨調整レートも政府によりその水準が決定された。公定レートと

国内で取引される外貨の為替レートが異なるという二重為替レートの存在は、外資導入や

国際金融業務にとって不利な条件となるため、その弊害が自主貿易の拡大に伴い顕在化

し、1994年に二重為替レートは公定レートを外貨調整レートに合わせる形で 30%の切下

げにより統合される (大橋,2003)。

一方で、2005年 7月の為替制度の変更は、経済への影響が小さい調整とともに行われ

た。1994年以降人民元のレートは、米ドルのレートと事実上固定され、人民元レートの

推移が米ドルの為替レートの動きを反映するものとなった。その後人民元に対する切り上

げ圧力が高まり、それに答える形で 2005年 7月に米ドルとの固定相場制から管理フロー

ト制に移行することが決定された (呉,2007)。このとき為替制度の移行だけでなく人民元

の切り上げも行われたが、切り上げ幅が大きい調整ではなかった。

1.5 まとめ

本章では、中国における対外開放政策推進期間を 1990年以降として定義し、その期間

中国経済に影響を与えたと考えられる様々な事象について考察した。1990年には財政、

税制と金融制度の改革、国有企業の整理が進められたことで、国内の競争環境が整備され

2001年にWTO加盟が実現した。このうち国有企業の整理は、1995年から 1997年にか

けて急激な失業率の増加をもたらし、その後も高い失業率を維持する要因となった。一方

∗7 赤間他 (2002)において公式為替レートは強く安定的な人民元が国力を反映するという考えから政治的理
由で決定されたという説明がある。
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で、過剰投資や非効率な生産を行う国有企業の生産に占める割合が減少したことは国内の

生産の効率化をもたらした。

またアジア通貨危機とWTO加盟を境に中国の貿易において新興国、途上国地域から輸

入し先進国へと輸出するという貿易構造の変化があったことを示した。貿易構造の変化や

対中投資の増加と投資国に占める日本、韓国の割合が増えたことは、中国の技術水準の

向上に寄与したと考えられる。このように日韓企業が中国を生産 ·輸出の拠点とするため

に、行った対中投資の増加は、中国における産業の高度化をもたらし、またこれら外資系

企業の増加により中国の技術水準は向上したと考えられる。国有企業の整理や対中投資の

増加などにより中国の生産の効率化、技術水準の向上が起こったという点は、後の章で取

り上げる中国の物価上昇率の構造変化をもたらす要因となったと考えられる。

さらに本章で示した対象期間の為替制度は、中国経済における変化と大きく関連してい

ることを後述の章で示す。対象期間の大部分を占める 1994年 1月から 2005年 7月まで

の間に米国との固定相場制度をとっており、それにより、対外的要因が中国経済に波及し

たという点を第 3章で取り上げる。中国の通貨である人民元を米ドルの推移に合わせる形

で固定相場制度を維持していたため、固定相場制度を取っていた期間中国の名目実効為替

レートは米国の名目実効為替レートの動きを反映させる系列となる。特に対象期間中米国

で、同時多発テロからイラク戦争にかけて情勢不安の渦中にあるという時期があり、当該

期間中は景気後退不安から米ドルレートが減価した。この影響が中国の為替レートに直接

反映されたことから、中国経済の貨幣市場の需給変化を通じて物価上昇率に影響した点を

第 3章の多変量回帰モデルで示している。

次章では、対象期間に中国が経験した変化のうち、どのような要因が物価上昇率の系列

に影響を与えたかを検証するために、物価上昇率の系列が従う時系列過程を対象として、
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構造変化点の推定を行う。
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図 11: 1994年の中国の輸入相手地域構成
中国国家統計局編『中国統計年鑑』各年版に基づいて作成
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図 12: 1997年の中国の輸入相手地域構成
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図 13: 2002年の中国の輸入相手地域構成
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図 14: 2008年の中国の輸入相手地域構成
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第 2章構造変化の特徴からみる中国の物価変動の要因分析

2.1 はじめに

本章では、中国の物価上昇率が従う時系列過程に注目し、構造変化の分析を行う。前章

で見たとおり中国が対外開放政策を推進してきた期間は、国内の制度改革や世界貿易機構

(World Trade Organization: WTO)加盟という変化が起こった時期であり、そのような変

化は物価上昇率のデータ発生過程の構造に影響している可能性がある。この点に注目し、

中国の消費者物価について利用可能な 1985年からのデータを対象とし、対外開放政策推

進期間の物価上昇率がどの時点から連続性を持つか、また構造変化点がどこにあるかを特

定した上で、構造変化の要因を構造変化の時点と特徴から考察する。

中国の物価上昇率が従う過程の構造変化に関する既存研究である Zhang (2009)は、未

知の構造変化点の推定と検定を行う Andrews and Ploberger (1994)の方法を用いて構造変

化点の特定を行っている。そこで用いられた Andrews and Ploberger (1994)の方法は、先

験的に構造変化点を特定せずに対象期間の構造変化点を推定し、その有意性を検定すると

いう特徴をもつ。物価上昇率のような経済変数は、他の経済変数と互いに影響しあい、そ

の影響がラグを伴うことがあるため、先験的に構造変化点を特定することが困難である

が、Andrews and Ploberger (1994)の方法はこの問題を解消する。

既存研究において 1981年から 2007年のデータに対して Andrews and Ploberger (1994)

の方法が適用された結果、中国の物価上昇率が従う時系列過程は、1994年 11月に構造変

化点をもつことが示された。そこで特定された構造変化点を境に、中国の物価上昇率は急

激に下落しさらに財政政策や金融政策などマクロ経済政策に対する反応が鈍くなったこと

が、インパルス応答関数 (Impulse Resonse Functions: IRFs)の特徴から示された。この構
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造変化の時点と特徴から、1993年以降進められた財政、税制、金融制度の改革の内容が

1994年の構造変化の特徴と整合的であり、その後物価上昇率の値が低く推移している要

因であるとしている。さらにマクロ経済政策に対する物価上昇率の反応が鈍くなったとい

う結果と 2004年にかけての物価上昇局面を受けて、政府はより一層物価安定のために警

戒しなくてはならないという提言を行っている。

既存研究の方法に対して、本研究は複数の構造変化を前提として構造変化の推定と検

定を行う Bai and Perron (1998)の方法を用いて、1994年以外の構造変化点を推定した。

Andrews and Ploberger (1994)では複数の構造変化点を想定していないが、Zhang (2009)

が指摘した 1994年という構造変化点のあとにも中国は、WTO加盟や為替制度の変更な

ど大きな変化を経験している。このことから、構造変化の回数についても先験的に仮定す

ることが困難であると考え、ここでは構造変化の回数と構造変化点を同時に決定する Bai

and Perron (1998)の方法を用いて分析を行う。

Bai and Perron (1998)の方法による分析の結果は、既存研究が指摘した構造変化点より

も後の 2002年にも構造変化点があることを示した。また IRFsの特徴から、2002年の構

造変化点を境に、中国の物価上昇率がマクロ経済政策に対してより弾力的に反応する様に

変化したことが示された。これは、経済政策が物価上昇率に影響を与えづらくなっている

ために、より物価安定のために警戒しなくてはならないという既存研究の主張とは異なる

結論を導く。

本章の構成は以下の通りである。最初に中国の物価上昇率が従う時系列過程の時系列特

性について検証し、構造変化の実証分析を行う。さらに構造変化の特徴を見る目的で、物

価上昇率の IRFsを計算し、経済政策の影響が物価上昇率に伝わる仕組みが構造変化の前

後でどのように変化しているかを指摘し、最後に結論を述べる。
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2.2 データと分析方法

構造変化の特徴を検証する物価上昇率のデータとして、中国国家統計局が公表している

データを掲載した IMF (2012)の消費者物価指数のデータを用いる。このデータは、前年

同月からの成長率を表したものであり、物価上昇率を表す指標である。標本期間の始点は

利用可能な最も古いデータである 1985年とし、対象期間を世界的な景気後退の時期まで

とするという理由から 2008年を終点とし、月次データを用いた。

消費者物価上昇率のデータについて時系列特性を検証するために、自己相関の特徴

と単位根の有無を検証した。図 15はデータの自己相関関数 (Auto-Correlation Function:

ACF)と偏自己相関関数 (Partial Auto-Correlation Function: PACF)を表しているが、ACF

がゆっくりと 0に収束していくのに対して、PACFが即座に 0に収束していることが

示されている。これらの特徴から、中国の物価上昇率が従うデータ発生過程を自己回帰

(Auto-Regressive: AR)過程であると仮定する。さらにデータが単位根過程に従う系列か

どうかを検証するために、二つの検定により単位根検定を行う。単位根検定として、拡

張ディッキーフューラー (Augmented Dickey Fuller: ADF)検定と、Elliott et al. (1996)の

方法による単位根検定を実行した結果、データが従う過程が単位根を持つという帰無仮

説を有意水準 5%で棄却した (表 1∗8)。単位根検定のラグ次数は赤池情報量規準 (Akaike

Information Criterion: AIC)とベイズ情報量規準 (Bayesian Information Criterion: BIC)に

より決定した。

次にデータが従う過程の構造変化を Bai and Perron (1998)の方法で特定する。複数の構

∗8 表の ERSは Elliott et al. (1996)の方法による検定であることを意味しており、Levelはレベル変数を検定
した場合、Differenceは階差変数を検定した場合の結果をれぞれ示している。
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図 15:中国の物価上昇率の ACFと PACF

表 1:単位根検定の結果

情報量基準 ADF ERS ラグ次数
Level (AIC) 0.001 0.001 6
Difference (AIC) 0.000 0.000 10
Level (BIC) 0.011 0.008 2
Difference (BIC) 0.000 0.000 1

造変化を想定して構造変化の推定、検定を行う方法には、Bai and Perron (1998)の方法以

外に Yao (1988)や Liu et al. (1997)の方法があるが、Bai and Perron (1998)の方法はこれ

ら二つの方法より一般的な場合を想定している。Yao (1988)の方法は先験的に構造変化の

回数を与えて分析を行うものであり、また Liu et al. (1997)の方法は、全てのパラメータ

が変化する pure structural changeの状態のみを対象としている。ここでは Bai and Perron

(1998)の方法を Rのパッケージソフト strucchangeを用いて実行する。

Bai and Perron (1998)の方法は、推定と検定の二つの部分からなり、構造変化点の特定
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は推定の部分で行われる。推定の部分では、データに仮定した ARモデルのラグ次数と構

造変化の回数、構造変化の時点が同時に決定される。具体的な推定方法は、ラグ次数、構

造変化の回数、構造変化点を変えて、BICの値が最も小さくなるものを最適モデルとし、

最適モデルにおける構造変化点を推定された構造変化点とみなす。

また構造変化点が有意であるかどうかを逐次的ワルド検定により検証する。これは最初

に帰無仮説「有意な構造変化が 0回である」と対立仮説「有意な構造変化が 1回である」

を検証し、帰無仮説が棄却されると次の仮説検定、帰無仮説「有意な構造変化が 1回であ

る」と対立仮説「有意な構造変化が 2回である」の検証に移るという検定を逐次的に行う

もので、有意な構造変化点が特定されるまで続けられる。

さらに既存研究が指摘した 1994年以降に推定された構造変化の特徴を IRFsから考察

する。IRFsはデータが従うと仮定した ARモデルの誤差項に 1単位の上昇圧力を加える

ことで、将来の値にどのように伝播していくかを表したものであり、推定された ARパラ

メータから計算される。AR パラメータが推定値であるため、IRFsも推定値となり信頼

区間を提示する必要があるが、ここではデータの長期記憶の性質を考慮して Gospodinov

(2004)の方法で信頼区間を計算する。IRFsの信頼区間を計算する方法として、Lütkepohl

(1990)の方法がよく知られているが、対象のデータが長期記憶を持つとき、信頼区間が

想定している信頼係数と異なる場合があることが Pesavento and Rossi (2006)で指摘さ

れている。対象期間の中国の物価上昇率についてもデータが長期記憶をもつと考えられ

るため、データが長期記憶の性質を持つ場合でも頑健な信頼区間を計算する方法である

Gospodinov (2004)の方法を用いる。
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2.3 実証分析の結果

中国の物価上昇率のデータに Bai and Perron (1998)の方法を適用したところ、BICが最

小となる場合のモデルはラグ次数 2の ARモデルであり、構造変化の回数は 2回と示され

た。構造変化点は、1990年 6月と 1994年 10月の二つで推定値の信頼区間は表 2の通り

である∗9。一つ目の構造変化点は、中国が天安門事件の発生に対して外交制裁を受けた時

期であり、二つ目の構造変化点は、Zhang (2009)で指摘されている構造変化点の時期であ

る。このうち、二つ目の構造変化について Zhang (2009)は、中国国内の財政、税制、金融

制度の改革によるものであると説明しており、この構造変化点以降物価上昇率は急激に下

落している。また有意な構造変化の回数を検定した結果は表 3の通りとなり、有意な構造

変化の回数が 2回であるという仮説が棄却できないという結果が示された。

表 2:構造変化点の推定結果 (サンプル期間 1985年 1月から 2008年 12月)

信頼区間下限 構造変化点の推定値 信頼区間上限
1st 1988(8) 1990(6) 1990(11)
2nd 1993(11) 1994(10) 1995(7)

検定の結果、構造変化の回数が 2回であると示されたものの、1994年の物価上昇率の

値が極端に大きい値であるため、それ以降の構造変化の検出を妨げている可能性がある。

表 4に示した、構造変化の回数を与えたときの構造変化点の推定値を見ると、構造変化の

回数が 4回以上の場合特定の構造変化点が現れていることから、1994年以降の構造変化

が存在する可能性がある。以上の理由から 1994年の構造変化後、物価上昇率の水準がそ

の後の物価上昇率と同じ水準に落ち着いた 1995年 6月からのデータを用いて、Bai and

∗9 ( )の値は構造変化点の月を表している。
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表 3:構造変化の回数の検定 (サンプル期間 1985年 1月から 2008年 12月)

検定統計量の値 棄却点
m=0 42.46 15.37
m=1 18.54 17.15
m=2 14.92 17.97
m=3 21.29 18.72
m=4 22.85 19.23
m=5 22.78 19.59
m=6 23.11 19.94
m=7 23.17 20.31

Perron (1998)の分析を適用する。この 1995年 6月は、表 2に示した 1994年の構造変化

点の信頼区間に含まれる期間であり、また中国人民銀行法が成立した月であるため、金融

制度が連続性を持つ時期であると考えられる。

表 4: 構造変化の回数に対応する構造変化点の推定結果 (サンプル期間 1985年 1月

から 2008年 12月)

m=1 1995(5)
m=2 1990(6) 1994(10)
m=3 1989(6) 1992(5) 1994(11)
m=4 1989(6) 1992(6) 1996(12) 2002(3)
m=5 1989(6) 1992(5) 1994(10) 1997(2) 2002(3)
m=6 1989(6) 1992(5) 1994(10) 1997(2) 1999(6) 2002(3)
m=7 1989(6) 1992(5) 1994(10) 1997(2) 1999(6) 2002(3) 2006(8)

1995年 6月以降のデータに Bai and Perron (1998)の分析を行ったところ、最小 BIC値

を与えるモデルは、ラグ次数 2の ARモデルであり、構造変化の回数が 1回の場合である

と示された。構造変化点の推定値は、表 5で示した時期であり、WTO加盟から食料価格

高騰にかけての物価上昇期と一致する。また最適モデルの構造変化の回数が 1回であるの

に対して、検定は 2回の構造変化が有意であるという帰無仮説を有意水準 5%で棄却でき

ないという結果を示した (表 6)。
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表 5:構造変化点の推定結果 (サンプル期間 1995年 6月から 2008年 12月)

信頼区間下限 構造変化点の推定値 信頼区間上限
1st 2000(5) 2002(3) 2004(11)

表 6:構造変化の回数の検定 (サンプル期間 1995年 6月から 2008年 12月)

検定統計量の値 棄却点
m=0 15.73 15.37
m=1 19.02 17.15
m=2 12.98 17.97
m=3 13.59 18.72
m=4 17.04 19.23
m=5 18.09 19.59
m=6 20.82 19.94
m=7 16.98 20.31

中国の物価上昇率の系列が 2002年 3月を境にどのように変化したかを IRFsの特徴か

ら考察する。図 16が構造変化の前、図 17が構造変化後の IRFsを表したものであるが、

構造変化前後で IRFsの形状が変化していることがわかる。構造変化前は、外生的物価上

昇圧力発生の直後に反応が小さくなるものの、構造変化後は、外生的物価上昇圧力発生の

直後反応が拡大していることが示されている。また構造変化前後の IRFsの信頼区間を表

で示した表 7と表 8を見ると信頼区間が早い時点で重なっており、IRFsの信頼区間が重

なっている期間は二つの IRFsに有意な差がないことを示している。

次に 1995年 6月以降の構造変化が 2回である場合を検証する。表 6で示した構造変化

の有意性検定の結果、2回の構造変化が有意であるという帰無仮説を棄却できないという

結果が示されており、その際の構造変化点は 1996年 12月であると示された (表 9)。こ

の 1996年 12月という時期は、国内のマクロ経済制度改革により物価上昇率が安定化し

た時期と、アジア通貨危機によりその後の国有企業の整理等により物価上昇率が負値に転
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図 16:構造変化前の期間の CPIインフレーションの IRFs
破線は IRFsの信頼区間
標本期間は期間 1995年 6月から 2008年 12月
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図 17:構造変化後の期間の CPIインフレーションの IRFs
破線は IRFsの信頼区間
標本期間は 1995年 6月から 2008年 12月
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表 7: 構造変化前の期間の CPIインフレーションの IRFs(サンプル期間 1995年 6月

から 2008年 12月)

予測期間 信頼区間下限 IRFs 信頼区間上限
1 1 1 1
2 0.522 0.740 0.959
3 0.636 0.721 0.894
4 0.528 0.662 0.836
5 0.505 0.615 0.785
6 0.456 0.570 0.739
7 0.418 0.528 0.697
8 0.380 0.489 0.658
10 0.314 0.420 0.590
30 0.041 0.092 0.214
50 0.005 0.020 0.080

表 8: 構造変化後の期間の CPIインフレーションの IRFs(サンプル期間 1995年 6月

から 2008年 12月)

予測期間 信頼区間下限 IRFs 信頼区間上限
1 1 1 1
2 1.001 1.220 1.439
3 0.926 1.212 1.590
4 0.836 1.141 1.610
5 0.737 1.057 1.582
6 0.636 0.974 1.548
7 0.538 0.895 1.519
8 0.447 0.823 1.498
10 0.295 0.695 1.473
30 0.002 0.128 1.461
50 0.000 0.024 1.506

じた時期を分割する点と捉えることができる。ここからは、1995年 6月以降で推定され

た構造変化点である 1996年 12月以降のデータを用いて 2002年 3月の構造変化の特徴を

見る。

1996年 12月以降のデータについて、2002年 3月の構造変化点を境に物価上昇率の特

徴がどのように変化したかを IRFsにより考察する。構造変化前後の IRFsの形状は、図
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表 9: 構造変化の回数に対応する構造変化点の推定結果 (サンプル期間 1995年 6月

から 2008年 12月)

m=1 2002(3)
m=2 1996(12) 2002(3)
m=3 1996(12) 1999(6) 2002(3)
m=4 1996(12) 2002(3) 2004(9) 2007(1)
m=5 1996(12) 1999(6) 2002(3) 2004(9) 2007(1)
m=6 1996(12) 1999(6) 2002(3) 2003(10) 2005(2) 2006(10)
m=7 1996(12) 1999(6) 2001(8) 2002(12) 2004(9) 2006(4) 2007(8)

18と図 17の通りで、1995年 6月開始データの場合と同様に外生的物価上昇圧力発生直

後に違いが見られる。信頼区間を表した表 10と表 8を見ると、構造変化前後で IRFsの

値が 7期先まで有意に異なることが示された。
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図 18:構造変化前の期間の CPIインフレーションの IRFs(1996年 12月以降)
破線は IRFsの信頼区間
標本期間は 1996年 12月から 2008年 12月

構造変化の特徴と時点から、その要因が国内における生産の効率化であると考えられ

る。構造変化を境に IRFsが有意に大きくなったということは、金融政策等のマクロ経済
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表 10:構造変化前の期間の CPIインフレーションの IRFs(サンプル期間 1996年 12

月から 2008年 12月)

予測期間 信頼区間下限 IRFs 信頼区間上限
1 1 1 1
2 0.259 0.499 0.739
3 0.498 0.577 0.690
4 0.287 0.451 0.623
5 0.306 0.414 0.577
6 0.235 0.355 0.533
7 0.200 0.313 0.495
8 0.161 0.272 0.460
10 0.107 0.208 0.399
30 0.002 0.014 0.100
50 0.000 0.001 0.026

政策の影響が物価上昇率に対してより大きな影響を与えるようになったことを意味して

いる。推定された構造変化点である 2002年 3月は、中国に対する海外直接投資 (Foreign

Direct Investment: FDI)が増加し (図 19)、国内の生産部門における技術水準の向上や、過

剰な生産、投資を行い非効率な生産を行ってきた国有企業の整理が進められる等、経済全

体における生産の効率化が進められた時期である (大橋,2003や厳,2011)。このことから、

政策の効果がより大きな生産の拡大に波及するような構造変化が生産の効率化によりもた

らされたことが、IRFsの特徴に現れたと考えられる。

本章の分析結果は、Zhang (2009)の主張に対して異なる見解を与えるものである。

Zhang (2009)は、1994年 11月に物価上昇率の従う過程が構造変化を起こしており、構造

変化点を境にマクロ経済政策が物価上昇率に与える影響が小さくなっているという結果を

示した。これに対して、Bai and Perron (1998)の方法による本章の分析結果は、2002年 3

月に新たな構造変化点を検出し、その構造変化点を境にマクロ経済政策に対する物価上昇

率の反応が大きくなったことを示した。この 2002年 3月の構造変化に留意しなければ、
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中国のマクロ経済政策の効果を過小評価することになる。

2.4 結論

1985年から 2008年にかけてのデータについて Bai and Perron (1998)の方法による構

造変化の推定を行った結果、既存研究が指摘していない新たな構造変化点を検出した。既

存研究では、1994年に構造変化がありその構造変化点を境に物価上昇率に対するマクロ

経済政策の影響が小さくなったことを指摘し、物価安定のためマクロ経済政策の修正が必

要であるという主張を行っている。これに対して、本章で行った分析結果は 1994年 11

月以降の期間に再度構造変化があり、構造変化点を境にマクロ経済政策に対する物価上昇

の反応が変化していることを示した。

Bai and Perron (1998)の方法による本章の分析結果は 2002年 3月にも構造変化がある

ことを示し、IRFsの特徴から、構造変化を境に物価上昇率に対するマクロ経済政策の影

響が大きくなったことを示した。構造変化の特徴と時点から、対中 FDIの増加や、非効率

的な生産と投資を行う国有企業の生産全体に占める割合の低下が中国全体の生産の効率化

をもたらし、物価上昇に対する政策効果を大きくするような構造変化をもたらしたと考え

られる。また、本章の結果は、構造変化を起こした要因の一つに対中 FDIという対外的要

因があることも示している。

中国のマクロ経済政策が物価上昇率に与える影響が大きくなったという本章の結果は、

Zhang (2009)が示した主張と異なる見解を与えるものである。1994年以降の物価上昇率

が従う系列が、2002年にも構造変化を起こしており、それによりマクロ経済政策に対す

る反応が大きくなったことを考慮しなければ、政策の効果を過小評価する危険がある。
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図 19:対中 FDIの金額推移 (10億ドル)
出典: 中国国家統計局Webページ
URL: http://www.stats.gov.cn/tjsj/ndsj/2011/indexch.htm

補論 1:長期記憶の性質を考慮した単位根検定について

単位根検定の方法として拡張ディッキーフュラー (Augmented Dickey Fuller: ADF)検

定がよく知られているが、検定の対象とする過程が長期記憶を持ち、さらに過程が定数

項や確定的トレンドを持つ場合、ADF 検定の検出力が下がることが指摘されている (黒

住,2008)。検出力が下がるのは確定項の推定の効率性に起因するものであり、Elliott et al.

(1996)は確定項を効率的に推定し、ADF検定よりも検出力の高い検定を行う方法を提示

している。Elliott et al. (1996)では、この検定を ADF-GLS検定と呼んでいる。

確定項の推定を効率的に行うための式の変換を表現するために、まず対象の時系列過程
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を以下のように表現する。
yt = µzt + ut

ut = aut−1 +εt

µ =

[
c0

c1

]
zt =

[
1
t

]

yt は検定を行う対象の時系列過程であり、zt は定数項を返す要素が全て 1のベクトルと確

定的トレンド tからなる。εt は独立、同一の過程に従う誤差項であり、aと µはパラメー

タである。このモデルでは構造上 ut が系列相関を持つため yt を zt に回帰して確定項を推

定すると効率的に確定項を推定することができない。

確定項の効率的な推定のために、モデルに以下の変換を加える。

yd
t =


y1 t = 1

yt −ayt−1 t ≥ 2
, zd

t =


z1 t = 1

zt −azt−1 t ≥ 2

yd
t を zd

t に回帰するモデルは、独立、同一な分布に従う誤差項で、なおかつ元のパラメー

タを推定する式となっている。

yt = µ′zt + ut

yt = µ′zt + aut−1 +εt

yt = µ′zt + a(yt−1−µ′zt−1)+εt

yt −ayt−1 = µ′zt −aµ′zt−1 +εt

yd
t = µ′zd

t +εt

yd
t を zd

t に回帰することで確定項の推定を効率的に行うことができる。

このようにして推定された確定項を µ̂とし、xt = yd
t − µ̂′zt のように確定項を除去した系

列に対して ADF検定を実行することで、ADF検定よりも検出力の高い検定の結果を得る

ことができる。

確定項を除去する推定を行う際に aが既知でなければならないが、ADF-GLS検定の検

定統計量が従う分布は、この aに依存する。定数項モデルにおける検定統計量を TGLSc、
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確定的トレンドモデルの検定統計量を TGLSt とすると、モデルの分布は、

TGLSc
d−→

1
2(B2(1)−1)√∫ 2

0 B2(s)ds
, TGLSt

d−→
1
2(V2(1, θ)−1)√∫ 2

0 V2(s, θ)ds

V2(1, θ) = B(r)− r(λB(1)+ 3(1−λ)
∫ 1
0 sB(s)ds)

λ =
1− θ

(1− θ+ θ3)/3

に従う。ここで、B(r)は r時点における標準ブラウン運動であり、θ が aである。ADF-

GLS検定の結果は定数項モデルでは a = 7のときに、確定的トレンドモデルでは a = 13.5

のときにそれぞれ最も検出力が高くなることを Elliott et al. (1996)では示している。
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補論 2:複数の構造変化を想定した未知の構造変化点の分析

本章の分析では、構造変化点を特定するための方法として Bai and Perron (1998)の方法

を用いている。Bai and Perron (1998)の分析は未知の構造変化点の特定を目的としたもの

であるが、構造変化が複数存在するということも仮定しており、構造変化の回数も推定、

検定の対象となる。この章と補論では対象の系列が自己回帰 (Auto-Regressive: AR)過程

に従うことを仮定しているが、他の時系列モデルについてもこの方法を適用することは可

能である。

構造変化点の推定は、構造変化付 ARモデルの最適モデルを求めることと同義である。

つまり、対象の時系列過程が従うモデルの構造変化の回数、構造変化点、AR モデルの

ラグ次数を変えて、当てはまりが最もよいモデルを与える点が構造変化点の推定値であ

ることを意味する。このとき、当てはまりのよさの尺度はベイズ情報量規準 (Bayesian

Information Criterion: BIC)が用いられる。

また、推定された構造変化点は、その構造変化が有意であるかどうかを検証される必要

がある。推定された構造変化点は、あくまでその点を構造変化点として導入するとモデル

の当てはまりがよくなるということを意味しており、その点を境に有意な構造変化を起こ

していることを保証するものではない。複数の構造変化の検定は、構造変化点が有意であ

るかどうかだけでなく、有意な構造変化点がいくつあるかについても検証するものである

必要があり、そのような帰無仮説を設定する必要がある。

構造変化の回数がいくつであるかを検証するための帰無仮説として、有意な構造変化の

数が ` 回、それに対する対立仮説として、有意な構造変化の数が `+ 1回というものが設

定される。この仮説検定を ` = 0から逐次的に行っていき、最初に棄却されない帰無仮説
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の `が有意な構造変化の数として判断される。これらの仮説検定は尤度比検定により行わ

れ、検定統計量には帰無仮説を仮定したモデルと、対立仮説を仮定したモデルの尤度比が

用いられる。

尤度比検定に用いられる検定統計量が従う分布は、帰無仮説が正しいときに未知の構造

変化点 πによって変化する非標準的な分布となり、χ2分布には従わない。この πは対象

期間を連続時間で表記したときの、対立仮説モデルにのみ現れる構造変化点であり、対象

期間を t0から T までと定義すると構造変化点は πT と表現される。

検定統計量を FT とすると、FT は以下の式で表現される。

FT(`+ 1|`) =
RS S−US S

σ̂2

ここで、RS Sは帰無仮説を仮定したときの残差二乗和、US Sは対立仮説を仮定したとき

の残差二乗和を表す。帰無仮説を仮定したモデルは、構造変化の回数を `回としたときに

最も BICが小さくなるときの点として推定され、残差二乗和が検定に用いられる。

一方で対立仮説を仮定したモデルは、帰無仮説と同様の方法ではモデルを推定すること

ができない。求めたいのは帰無仮説で設定したモデルに追加的に 1つ構造変化点を加えた

ときの最適モデルであって、`+ 1回を仮定したときの最も当てはまりのよいモデルでは

ないからである。仮に帰無仮説を仮定したモデルと同様の方法で推定を行うと、`+ 1回

の構造変化点が全て帰無仮説のモデルと異なる点になる可能性がある。

この場合のモデルは、帰無仮説の仮定の下で特定したモデルにおいて、既存の構造変化

点以外の全ての時点に構造変化点を仮定し、残差二乗和が最小になる場合を求めるという

方法で推定される。ST(t̂i)を構造変化点 t̂i を仮定したときの残差二乗和であるとし、帰無

仮説を仮定したときの構造変化点が
[

t̂1 · · · t̂`
]
であるとすると、対立仮説を仮定した
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モデルの残差二乗和は
US S= minτ(ST(T̂1, · · · , τ, · · · T̂`))

となり、残差二乗和を最小にするような `+ 1回目の構造変化点 τが推定される。ここで

追加的な構造変化点 τが τ < t̂1である場合には、

US S= minτ(ST(τ, T̂1, · · · , T̂`))

τ > T̂` の場合には、
US S= minτ(ST(T̂1, · · · , T̂`, τ))

となる。

さらに構造変化点間の距離についても考慮する必要がある。構造変化間の距離があまり

に近すぎると標本数がパラメータ数を下回り推定を行えない場合も生じる。実際には帰無

仮説を仮定したモデルの前後数期間を除いた全ての時点に構造変化点を仮定し、そこで推

定されるモデルが残差二乗和を最小にする場合が US Sを与えるモデルとなる。

検定統計量は `+ 1回の構造変化を仮定した場合の尤度比検定統計量の最大値として求

められており、検定統計量が従う分布をGq(x)`+1とすると、分布が

Gq(x)`+1 =
(Bq(π)−πBq(1))′(Bq(π)−πBq(1))

π(1−π)

という形で与えられることが Bai and Perron (1998)で示されている。ここで、Bq(π)は π

時点における q次元のブラウン運動を表しており、xは分布 Gq(x)`+1 における対応する

確率を求めたい点を表している。この分布は 0から 1に調整した期間の構造変化点 πに

依存する分布になっており、πを固定すると分布は χ2 分布に従う。Gq(x)`+1 の棄却点は

Bai and Perron (1998)に表として掲載されており、本章の分析にもこの表を用いた。
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補論 3:信頼区間の計算

本章ではインパルス応答関数 (Impulse Response Functions: IRFs)の信頼区間を計算す

る方法として、長期記憶の性質に対して頑健な Gospodinov (2004)の方法を用いた。中国

の物価上昇率が従う自己回帰 (Auto-Regressive: AR)パラメータの推定値は、対象の系列

が高い長期記憶を持つことを示している。Gospodinov (2004)は、ARパラメータの非線

形関数に制約を課したときの制約付モデルと無制約モデルの尤度比が従う分布を示してお

り、この分布の棄却点を利用すると IRFsの信頼区間が計算できる。

後述のように IRFsは AR パラメータの非線形の関数であり、Gospodinov (2004)が提

示しているのは、IRFsに課した制約を検証する尤度比検定統計量の分布である。信頼区

間導出方法の考え方は、無制約の ARモデルの尤度と特定の値を IRFsに制約として課し

た場合の尤度比検定統計量が有意水準 αの棄却点を与える場合、そのときの制約を IRFs

の信頼係数 1−αの信頼区間とするというものである。この場合に困難な点は、まず IRFs

に制約を与えたときの尤度を求める方法である。これは後述の IRFsと ARパラメータの

対応関係を利用して求める。もう一つの困難な点は、有意水準 αのときの制約を求める方

法についてである。これは IRFsに課す制約を無制約モデルの IRFsを初期値として、そ

こから徐々に離した値を制約として課していき、それに対応する尤度比検定統計量の値が

棄却点に到達するまで逐次的に続けるという方法をとる。

IRFsに制約を課したときの制約付 ARパラメータの推定は以下の関係を利用して行わ
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れる。IRFsと ARパラメータの間には、

yt =

p∑

i=1

φiyt−i +εt

(1−Φ(L))yt = εt

Φ(L) = φ1L +φ2L2 + · · ·+φpLp

yt = (1−Θ(L))εt

yt = εt +

∞∑

i=1

θiεt−i

(1−Φ(L))−1 = (1−Θ(L))

という関係がある∗10。(1−Φ(L))−1 = (1−Θ(L))より

(1−φ1L−φ2L2− · · ·φpLp)(1+ θ1L + θ2L2 + · · · ) = 1

という関係を導出することができる。

ラグ作用素 Lの次数ごとで、パラメータ間の関係を表すと

θ1 = φ1

θ2 = φ1θ1 +φ2
...

θs = φ1θs−1 +φ2θs−2 + · · ·+φpθs−p

となり、s期先の IRFsの値を ARパラメータとそれまでの IRFsの値で表現することがで

きることを示している。この関係を利用すると、特定の期の IRFsを ARパラメータによ

り表現することができる。

この方程式の関係から θsと ARパラメータの φ2 · · ·φpまでに制約を課して、φ1を推定

し、そこから制約付モデルの尤度を導出することができる。つまり未知数 φ1 = xとして、

θs = θ̄sと
[
φ2 · · · φp

]
=

[
φ̄2 · · · φ̄p

]
という制約を課して、

θs− θ̄s = xθs−1 + φ̄2θs−2 + · · ·+ φ̄pθs−p = 0

という方程式の解を求めることにより制約付 ARパラメータと尤度を計算することができ

る。制約を課していない IRFsの値は、θ1 = φ1(= x)から未知数を含む形で逐次的に求めて

∗10 Lは Lxt = xt−1となるようなラグ作用素を表す。
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いくことができる。残差二乗和を目的関数として、目的関数を最小にするような φ1を計

算することで、制約付 ARパラメータと制約付尤度を計算する。

制約付モデルと無制約モデルの尤度比が従う分布は長期記憶の度合いを表すパラメー

タ c に依存する。AR モデルはパラメータ c を含む以下の拡張ディッキーフュラー

(Augmented Dickey-Fuller: ADF)表現と呼ばれる形で表すことが可能である。

yd
t = αyd

t−1 + Ψ(L)∆yd
t + et

α = 1+
c
T

yd はトレンドや定数項を除外した系列を表しており、Ψ(L)はラグ多項式、T はサンプル

サイズを表している。cが 0に近いほど系列が高い長期記憶を持つことを意味しており、

c = 0のときに単位根過程となるため、このパラメータを長期記憶の度合いを表すとみな

すことができる。尤度比検定統計量が従う分布の棄却点は、長期記憶性の度合いを表すパ

ラメータ cに左右されるため、制約付モデルの AR パラメータから cを計算する必要が

ある。
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第 3章対外開放政策推進下の中国における物価動向と貨幣の超過供給

3.1 はじめに

第 3章では、高く安定的な経済成長下で物価上昇率が大きく変動しているという中国

の特徴を、他の経済変数との関係により説明するために多変量回帰モデルによる分析を行

う。物価上昇率の推移に対して、対外的な要因が影響している可能性があるという前章の

結果を考慮して、多変量回帰モデルに対外的要因を反映する名目実効為替レート (Nominal

Effective Exchange Rate: NEER)を導入し、また多変量回帰モデルに前章で推定された構

造変化点を導入した。

いくつかの既存研究において、対外的要因が中国の実体経済に影響したことを主張し

ている。ここでの対外的要因とは、海外直接投資 (Foreign Direct Investment: FDI)の増加

や輸出の増加を意味しており、これらの要因により技術水準の向上や産業の高度化、貿

易黒字の拡大による所得の増加という影響があったことが指摘されている (大橋,2003や

厳,2011)。このような対外的要因は、アジア通貨危機の影響で一時途絶えるものの、2000

年以降再び拡大している。

また中国の物価上昇率の動きが実体経済の変化により説明されるとする研究に大山他

(2005)がある。この研究では構造型の多変量自己回帰 (Vector Auto-Regressive: VAR)モ

デルを用いて、構造ショックを需要と供給のショックに識別し、需要ショックの方が供給

ショックよりも物価上昇率に対する影響が大きいことを示している。また 2000年以降消

費者物価全体の動きに対して、食料品価格が寄与する部分が大きいことから、2000年以

降の物価上昇の要因として食料品需要の拡大をあげている。

実体経済の変化により経済成長と所得の増加がもたらされ、物価の上昇圧力となったと
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いう説明の他に、貨幣供給量の増加により物価上昇の圧力がもたらされたという説明を行

う研究もある (王 ·長井,2007)。そこでは対中投資の増加や、貿易黒字の拡大など外国から

流入した貨幣が余剰流動性となり、中国の物価を押し上げる作用をもたらしたという見解

が示されている。

この章でも物価上昇率の推移を説明する要因として貨幣に注目し、貨幣供給量を含む多

変量回帰モデルを用いた分析を行う。中国に限らず、物価は実体経済の影響だけではな

く、貨幣的な要因からも影響を受けると考えられる。ここでの貨幣的要因とは、貨幣市場

における需給の変化が名目値の均衡を維持するために物価に影響を与えることを意味して

いる。

貨幣市場と物価の関係を直接分析の対象とするために、モデルに名目貨幣供給量と物

価水準という非定常性が指摘されている変数を導入する。物価水準や、名目貨幣供給量

は二階の階差をとって初めて定常的な過程に従う I(2) 過程に従うという指摘がなされて

おり、本研究でもこの点を考慮して、和分次数 2の変数に対する誤差修正モデル (Error

Correction Model: ECM)を用いて分析を行う。

具体的には、ECMにおける誤差修正項を貨幣供給量と貨幣需要の間の安定的な関係と

して識別し、貨幣需給と物価上昇率の関係を推定することで、貨幣的要因が物価上昇率に

与える影響を検証する。このとき多変量回帰モデルに NEERの変数を導入し、誤差修正

項に対外的な要因を反映させることで、対外要因の影響を反映する貨幣需要関数の推定を

可能にする。

中国を対象として、ECMを用いた貨幣需要の推定を行った分析には、Burdekin and

Siklos (2008)や、Mehrotra (2008)、Gerlach and Kong (2005)などがある。いずれの研究

においても貨幣需給の関係が短期的に物価上昇率に影響を与えることを示しているもの
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の、モデルを構成する変数が異なることから貨幣需給に影響を及ぼす要因については一致

した見解が得られていない。

また貨幣需要関数における貨幣保有の機会費用を表す変数として何を導入するかという

点についても、共通の見解はない。貨幣保有の機会費用とは、貨幣の代替資産の価値が上

昇することで貨幣として資産を保有したときの相対的な損失を費用として捉えたものであ

る (Sriram,2001)。代替資産として金融資産を考える場合は利子率が、実物資産を考える

場合には物価上昇率が機会費用を表す変数となるが、中国の貨幣需要関数に関する既存研

究でもいずれかの変数が用いられている。ただし利子率と物価上昇率のいずれの変数を機

会費用の変数として用いるかについては共通の見解が得られていないことから、本研究で

は利子率と物価上昇率の両方をモデルに導入し、それぞれの変数をモデルに導入する妥当

性を、仮説検定により検証する。

モデルの推定結果から中国の貨幣市場において、貨幣が超過供給方向に推移したこと

が、2000年以降の物価上昇圧力となったことを示した。また貨幣の超過供給は産出に対

して有意に影響を与えないものの、物価に対しては有意に正の影響を与えるという特徴を

持ち、この結果は国内産業の高度化など実体経済の変化を通じた要因と異なる経路で物価

に影響を与える要因が存在することを意味している。さらに当該期間の変数の推移から為

替の下落や利子率の上昇、外生的要因による物価上昇率の上昇等が当該期間の貨幣需給を

超過供給方向に導いた要因であることを示した。

3.2 モデル

この章では、貨幣市場と物価の関係を表す多変量回帰モデルとして共和分を考慮した

ECMを推定し、誤差修正項部分の推定結果から貨幣需要関数の特徴を考察する。共和分
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関係にある非定常時系列過程が一階の階差をとることで定常的な過程に従うという I(1)

変数である場合 ECMは、ラグ次数 pの VAR モデルから

∆xt = αβ′xt−1 +

p−1∑

i=1

ψi∆xt−i +εt

と導出される。ここで ∆xt = xt −xt−1であり、εt は誤差項、α、β、ψi はそれぞれパラメー

タを表す。I(1)変数の ECMは和分次数を一つ下げて定常的な過程に従う共和分関係を含

んでおり、長期的な均衡関係である共和分の関係からの乖離を階差変数が修正していると

解釈することができる。

この論文では貨幣市場と物価の関係を直接モデルとして表現するために名目の貨幣供給

量と物価水準をモデルに導入するが、名目貨幣や物価は二階の階差をとって初めて定常的

な過程に従う I(2) 変数であるという指摘がされている。後述の様に単位根検定の結果か

らもモデルに導入する変数が I(2)変数を含むことが示されているため、ここでは、以下に

示す I(2)変数のための ECMを用いる。I(2)変数の ECM表現は Johansen (1997)で提唱

されており∗11、本研究では Johansen型のモデルについて識別と推定の方法を考慮して修

正を加えた以下の Mosconi and Paruolo (2011)型のモデルを用いて分析を行う。

∆2xt = α(β′x̃t−1 +υ′∆x̃t−1)+ (ςβ′+ξγ′)∆x̃t−1 +

p−2∑

i=1

Υ∆2x̃t−i +εt

υ、γ、ς、ξ、Υi はパラメータを表しており、モデルには複数の共和分関係が含まれてい

る。パラメータのうち βと γは、共和分ベクトルであり、∆x̃t の前から掛けて定常過程を

導く∗12。また x̃t は確定項を含む変数ベクトルをあらわしており、モデルが発散しないた

∗11 Johansen型の I(2) モデルを用いて分析を行った研究には Georgoutsos and Kouretas (2004)、Juselius
(2004)、Fiess and MacDonald (2001)や Rahbek et al. (1999)等がある。

∗12この関係は Mosconi and Paruolo (2011)において proportional-control termと呼ばれている関係であり、
本研究ではこの共和分関係を階差共和分関係と呼ぶ。
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めの条件としてレベル変数は、確定的トレンドのみを、一階の階差を取った変数は定数項

のみを含むという条件が必要になる (Juselius,2006)。さらにモデルの β′x̃t の部分は υ′∆x̃t

と結びつき、β′x̃t−1 +υ′∆x̃t−1 とすることで和分次数がさらに一つ下がり定常的な過程と

なる∗13。多変量回帰モデルを構成する内生変数の数が k、複合共和分関係の数を r とし、

階差共和分関係の数を r + sとすると、βと υの次元は k× r、γの次元は k× sとなる。

I(2)モデルの推定結果は、複合共和分の構造変化点の設定に影響されることが知られて

おり、本研究においても中国に関する既存の研究が指摘する構造変化点を参考にして構造

変化を含むモデルの推定を行う。Mosconi and Paruolo (2011)型のモデルは υの部分に識

別制約を課すことが可能であるため、構造変化が有意であるかどうかを容易に検証するこ

とが可能となる。

3.3 データと分析結果

貨幣市場と物価の関係を分析するために以下のデータを使用する。貨幣の変数として

狭義の名目貨幣供給量 (M)、物価水準のデータとして消費者物価指数から計算した物価

水準 (P)、産出のデータとして実質 GDP(Y)、貨幣保有の機会費用変数として貸出利子率

(RL)、対外的要因を表す変数として NEER(RF) を用いる。M、P、RL、RFのデータは

IMF (2012)のものを使用し、Yは CEICデータ社のものを用いて分析を行う∗14。標本期

間は 1991年 1月から 2008年 12月までとし、月次データが存在しない M、Yのデータに

ついては四半期データを月次に按分して使用した。

∗13この関係は Mosconi and Paruolo (2011)等において multi-cointegrationと呼ばれている関係であり、本研
究ではこの共和分関係を複合共和分と呼ぶ。

∗14 CEICデータ社は、中国を含む多数の国のマクロ経済データを販売する企業であり、本論文は GDPの四
半期データを以下の URLから入手した (http://www.ceicdata.com/ja/countries/china)。
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利子率として貸出利子率を導入しているが、中国では貸出利子率は政府により基準利子

率と変動幅が決められているいわば規制された利子率である。金融市場が自由化されてい

る場合、利子率は平準化されるためリスクフリーレートを金融資産の代表的な利子率とし

て用いるが、中国においては、長期間の連続したデータとして使用できる利子率が存在し

ない。また中央銀行が決定する利子率が金融市場の動向と無関係に決定されているという

のは非現実的であることや、Burdekin and Siklos (2008)等貨幣需要関数に貸出利子率を

導入している既存研究に倣い、ここでは利子率の変数として貸出利子率を導入する。

標本期間が対外開放政策推進下の期間を含むため、対外要因を反映する変数として

NEERを導入する。NEERとは貿易総額を加重として複数の国の為替レートの加重平均

値を為替の指標としたものである。分析期間中に中国が米国との固定相場制度をとってい

た期間を含んでいるため、その期間対米ドルレートが動きのない系列となるという問題が

あり、本研究では NEERを用いる。

為替レートが貨幣需要関数に与える影響について、Mehrotra (2008)は二つの経路があ

ることを示している。一つは為替の増価が貨幣需要に対して正の影響をもたらす経路であ

り、為替の増価が自国の貨幣を外国の貨幣よりも強くすることで自国の貨幣に対する需要

を大きくするというものである。もう一つは為替の増価が貨幣需要に対して負の影響をも

たらすという経路で、為替の増価により保有している外国通貨建て資産の価値が下がり、

資産が減少した分、消費の減退などを通じて取引動機の貨幣需要を減退させるというもの

である。貨幣需要関数の為替の係数推定値には、この二つの効果のうち大きい方の効果が

反映される。

また標本期間に多変量回帰モデルの複合共和分が、1994年 11月と 2001年 9月に構造

変化をもつと仮定して分析を行う。1994年 11月の構造変化点は Zhang (2009)の研究を
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参考にしており、物価上昇率が従うデータ発生過程が 1994年 11月を境に下落 ·停滞の推

移へと変化するような構造変化を起こしていることを示している。1994年以降の物価上

昇率については構造変化の分析以外に、中国の物価下落について検証した Guerineau and

Guillamont (2005)があり、海外からの需要が減速したことにより、中国の非貿易部門の生

産が落ち込んだこと等を物価下落の要因として指摘している。2001年 9月の構造変化は、

Koiv (2009)の多変量回帰モデルを用いた研究を参考にしており、そこでは中国に関する

多変量回帰モデルが 2001年 9月に構造変化をもつという検定の結果を示している。この

構造変化点は、多変量回帰モデルの構造変化点であると同時に、前章で特定した物価上昇

率の推移における構造変化点である 2002年 3月の構造変化点の信頼区間に含まれる点で

ある。この点を境に物価上昇率の推移も下落、停滞から上昇に転じており、政策に対する

反応が弾力的になっている。

使用するデータに対して Elliott et al. (1996)の方法 (以後 ERS検定)と拡張ディッキー

フュラー (Augmented Dickey Fuller: ADF)検定を行い単位根の存在を検証した。レベル

変数の単位根検定の結果を示した表 11から、貨幣、産出、利子率のレベル変数が単位根

を持つという仮説が ADF検定、ERS検定いずれからも棄却されないという結果が示され

た。物価と実効為替レートについては ADF検定で単位根の存在を棄却されたが、物価の

階差変数は ADF 検定で単位根の存在が棄却できないこと、ERS検定における実効為替

レートの P値が大きな値であることからレベル変数は全て単位根を持つと仮定する。階

差変数の単位根検定の結果を示した表 12は、ADF検定では物価の階差変数が単位根を持

つという仮定が、ERS検定では産出の階差変数が単位根を持つという仮定がそれぞれ棄

却できないという結果が示された。また有意水準 1%で考えると ERS検定では物価、産

出に加えて貨幣の階差変数についても単位根の存在を棄却できないという結果が示された
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ため、多変量回帰モデルを構成する変数が I(2)変数を含むものとして分析を行う。

共和分検定を Nielsen and Rahbek (2007)で提示されている方法により行った結果、共

和分ランクは r = 4, s= 0であると示された。この結果から複合共和分関係が複数存在す

るということが示され、貨幣需給の関係として解釈する特定の複合共和分関係を他の共和

分関係から識別する必要があることになる。識別制約の個数は β に対しては r 個の制約

を、υに対しては r + s個の制約を課すことで適度識別 (just identified)となり、r = 4, s= 0

の場合では βと υの両方に 4個の制約を課すことで適度識別となる。

共和分検定の結果から、複合共和分関係が 4つ存在すると仮定しその一つを貨幣需給

の関係として識別するために表 13のような識別制約を課す。表の中で D1、D2、D3と

定義されているのは構造変化ダミーであり、上述の構造変化点で分割される確定項を与え

るダミー変数である。貨幣需給の関係として識別するための制約は、物価の同次性（price

homogeneity）とトレンドの除外制約、物価上昇率以外の階差変数の除外制約を用いる。

物価の同次性とは、物価と貨幣が同じ歩調で上昇するという仮定であり、物価水準が上

がると取引に必要な貨幣の金額が増えるということがその論拠である。表 13において貨

幣と物価の係数推定値が絶対値で等しい値、−β11となっていることが物価の同次性制約

を表しており、同様の制約は Georgoutsos and Kouretas (2004)や Johansen and L̈utkepohl

(2005)で用いられている。また貨幣需給の関係が時間とともに乖離していくという仮定

をおくことが現実的ではないと考え、多くの既存研究でトレンド項を含まない貨幣需給の

関係を推定しているのに倣い、ここでもトレンド項を除外している∗15。さらに物価上昇

率以外の特定の階差変数が貨幣需給の関係に影響を及ぼすという論拠がなく、ECMに関

∗15複数の共和分関係から貨幣需給の関係を識別するためにトレンド項の除外制約を課している研究には
Rahbek et al. (1999)がある。
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する研究において物価上昇率以外に階差変数が導入されていないことに倣い、ここでも階

差変数の除外制約を課す。

表 11:レベル変数に対する単位根検定の結果

変数 ラグ次数 ADF検定 P値 ERS検定 P値 確定項
M 3 0.222 0.607 トレンド
P 7 0.012 0.145 トレンド
Y 4 0.495 0.885 トレンド
RL 1 0.140 0.215 トレンド
RF 1 0.016 0.263 トレンド

表 12:階差変数に対する単位根検定の結果

変数 ラグ次数 ADF検定 P値 ERS検定 P値 確定項
∆M 2 0.001 0.011 定数項
∆P 8 0.149 0.026 定数項
∆Y 3 0.043 0.063 定数項
∆RL 1 0.000 0.000 定数項
∆RF 1 0.000 0.000 定数項

表 13:共和分ベクトルの識別制約

β1 υ1

M β11 0
P −β11 υ21

Y β31 0
RL β41 0
RF β51 0
D1 0 υ61

D2 0 υ71

D3 0 υ81

4つの複合共和分ベクトルのうち、識別制約を課した列 β1と υ1の推定結果は表 14の

ように推定された。複合共和分関係を e≡ β′x̃t +υ′∆x̃t と定義し識別制約を課した共和分

55



表 14:共和分ベクトルの推定結果

β1 υ1

M 14.83 0
P -14.83 1654.71
Y -21.83 0
RL 1.13 0
RF -24.73 0
D1 0 179.35
D2 0 214.17
D3 0 216.05

ベクトルの係数推定値を複合共和分に代入すると以下のように表記できる。

et = 14.83(Mt −Pt −1.47Yt + 0.08RLt −1.67RFt111.56∆Pt + 12.09∆D1t+

14.44∆D2t + 14.57∆D3t)

この関係が貨幣供給と貨幣需要の差を表すことから貨幣需要関数は、

Mt = Pt + 1.47Yt −0.08RLt + 1.67RFt −111.56∆Pt −12.09∆D1t −14.44∆D2t−
14.57∆D3t +

1
14.83

et

と表現できる。

推定された貨幣需要関数に解釈を与えていく前にモデルの特定化に関する尤度比検定を

行っていく。モデルに過剰識別制約を課して、その過剰識別制約が妥当なものであると

きには制約付モデルと無制約モデルの尤度比が過剰識別度を自由度とする χ2分布に従う

ことが知られており、これを利用して制約が妥当であるかどうかを検証することができ

る。検証の対象とする帰無仮説として、産出の係数推定値が貨幣と絶対値で等しくなると

いう制約 (HN1)、利子率の除外制約 (HN2)、為替の除外制約 (HN3)、物価上昇率の除外制

約 (HN4)を設定し、モデルの特定化を検証した。さらに 1994年 11月の構造変化がない

とする制約 (HN5)、2001年 9月の構造変化がないとする制約 (HN6)を設定し構造変化が

有意であるかどうかを検証した。検定の結果は表 15の通りとなり有意水準 5%で、適度

識別制約モデルから除外される係数はなく、また構造変化が有意であるという結果が示さ
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れた。

適度識別制約モデルの推定結果は以下のように解釈できる。利子率と物価上昇率の係数

推定値の符号から、いずれの変数も貨幣保有の機会費用としての特徴を持つ。また為替の

係数推定値の符号から為替の増価は貨幣需要に対して正の影響をもたらすという結果が示

され、構造変化の特徴については 1994年 11月時点と 2001年 9月時点で定数項が負の方

向にシフトしていることが示されている。

二階の階差変数 (以下、加速度変数)に対する複合共和分の影響を表す調整係数の推定結

果 (表 16)は、以下のように解釈される。複合共和分は貨幣供給と貨幣需要の差で表現さ

れるため、複合共和分項が正の値をとると貨幣が超過供給の状態であることを意味する。

表 16の ∆2P行における値が有意な正の値であることから、貨幣が超過供給になると物価

の加速度に対する上昇圧力となる一方で、∆2Yの行における値が有意ではないことから貨

幣の超過供給は短期的には実質の産出には影響を与えないということを意味する。

共和分ベクトルの係数推定値から貨幣の超過供給を計算し、その推移を示した図 20を

見ると、貨幣の超過供給の推移が、当該期間の物価上昇率の動きを説明していることが

わかる。1994年 11月時点で貨幣の超過供給は最大となりその後急激に縮小している点

や、1997年のアジア通貨危機の期間に貨幣が超過需要に転じていることは、その期間の

物価上昇率が下落 ·停滞している点と整合的である。また 1999年まで超過需要は拡大し

ているが、2001年末から超過需要は縮小に転じ、2004年から 2005年にかけて超過供給

となっている点もその時期の物価上昇率の上昇を説明する動きをしている。物価上昇率が

上昇に転じた時期である 2002年から 2005年にかけて中国の NEERは減価で推移してお

り (図 21)、これが貨幣需要を減退させたと考えられる。さらに同時期、中国の為替制度は

米国との固定相場制を採っており、米国の NEERが下落したことに連動して中国の為替
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レートが減価したことになる。

表 15:尤度比検定の結果

帰無仮説 χ2値 P値
HN1: (β31 = −β11) 7.20 0.007
HN2: (β41 = 0) 6.09 0.014
HN3: (β51 = 0) 14.88 0.000
HN4: (υ21 = 0) 8.29 0.004
HN5: (υ61 = υ71) 8.29 0.004
HN6: (υ71 = υ81) 7.42 0.006

表 16:調整係数の推定結果

調整係数
∆2M -3.00E-03 [ 1.15E-03 ]
∆2P 2.88E-04 [ 1.84E-05 ]
∆2Y 2.00E-04 [ 4.66E-04 ]
∆2RL -1.27E-01 [ 2.81E-02 ]
∆2RF 1.51E-02 [ 3.33E-03 ]

2006年から 2008年にかけて為替が下落していないにもかかわらず、貨幣の超過需要縮

小と超過供給への転換が見られるが、この時期には貨幣保有の機会費用を代表する変数で

ある物価上昇率と利子率の上昇が見られ、貨幣需要が減退したと考えられる。2007年の

1年間に中国では 6回にわたる利上げが行われ (図 22)、この様な金融引き締め策は貨幣需

要に対して負の影響をもたらす。さらに一次産品の輸入価格の推移を示した図 23を見る

と 2006年から 2008年にかけて上昇しており、貨幣的要因以外の経路から物価上昇率に

正の影響をもたらしたと考えられる。物価上昇率の値が大きくなると貨幣需要が減退する

ため、貨幣の超過供給の拡大を通じて物価の加速度に対して上昇圧力をもたらす。つまり

物価上昇率が一度均衡から正方向に乖離すると物価の加速度の上昇をもたらすため、物価

上昇率の変動が大きくなることを意味する。
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図 21:中国と米国の名目実効為替レートの推移
点線は中国が固定相場制度を取っていた期間
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3.4 結論

対外開放政策推進下の中国で、経済成長率が安定して高いにも関わらず物価上昇率の変

動が大きいことがどのような理由により説明されるのかを検証するために、I(2)モデルに

よる分析を行ない、そこから 2000年以降の物価上昇率が上昇に転じた理由を提示した。

2000年以降の物価上昇率が上昇に転じた点について、既存研究では対中 FDIの増加によ

り実体経済の変化と国内の所得増加がもたらされたことや、食料品価格上昇という要因を

通じて物価が上昇したためであるという説明がなされている。図 24で示した FDIの金額

の推移は 2000年以降の物価上昇率の上昇を説明する要因となっているが、物価上昇率の

変動が経済成長率の動きに比べて大きいことについては所得の増加を通じた経路の物価上

昇要因だけでは説明できない。

高く安定した経済成長の下で、物価上昇率が不安定になっている要因として本研究では

貨幣の超過供給という要因を提示した。貨幣の超過供給は実質の産出の加速度に対して有

意に影響を与えないが、物価の加速度に対しては上昇の圧力を与える (表 16)。さらに複

合共和分の推定結果から、物価上昇率が高まると貨幣需要は減退し、貨幣の超過供給を通

じて物価の加速度に更なる上昇の圧力をもたらすという作用があることを示した (表 14)。

この仕組みから物価上昇率は短期的に均衡から大きく乖離することになり、大きく変動す

るという特徴を持つことになるが、既存の研究結果が示す産出の増加を伴う物価上昇率の

変動要因とは異なる特徴である。

図 20に示したとおり、2000年以降貨幣需給は超過供給方向に推移しており、中国の

NEERの減価、利子率、物価上昇率の上昇が中国の貨幣需要を減退させたことがその原因

であると考えられる。中国の NEERが減価した原因については、中国が固定相場制度を
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図 24:対中 FDIの金額推移 (10億ドル)
出典: 中国国家統計局Webページ
URL: http://www.stats.gov.cn/tjsj/ndsj/2011/indexch.htm

採っている相手国の米国の実効レートが、同時多発テロからイラク戦争までの情勢不安が

もたらした財政悪化、景気後退不安により減価したためである。つまり、米国の NEERが

減価し、固定相場制度を通じて中国の NEERを連動して減価させたことが、国内の貨幣

需要の減退とそれによる物価の加速度への上昇圧力をもたらしたというのが推定結果から

得られた結論である。

さらに 2000年代後半、為替が減価していないにも関わらず、物価上昇率が上昇してい

る期間が存在するが、その時期の物価上昇率の推移にも貨幣需給による影響があると考え

られる。2006年から 2008年にかけて物価上昇率が上昇しており、そのときの為替制度は

固定相場制ではなく、また為替レートも減価していない。この期間の貨幣需給は、利子率

の上昇という金融政策が採られたことと、一次産品の輸入価格が上昇したことにより超過

供給に誘導されたと考えられる。物価上昇を抑制する目的で実施された 2007年の 6回の
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利上げは、貨幣保有の機会費用を大きくすることから貨幣需要を減退させ、結果として物

価に対する上昇圧力をもたらしたと考えられる。また、輸入価格が上昇したことで材料費

や輸送費の上昇分を製品価格に上乗せする形で物価上昇率が上昇したことも貨幣需要を減

退させ、貨幣的要因による物価上昇圧力をもたらした要因であると考えられる。
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補論 1: I(2)共和分ランクの検定

多変量回帰モデルを構成する変数ベクトル xt が I(2)過程に従う場合の共和分ランクを

Nielsen and Rahbek (2007)の検定により特定する。I(2)モデルには以下の三つの共和分関

係をが含まれる。
β′xt +υ′∆xt ∼ I (0)

β′∆xt ∼ I (0)
γ′∆xt ∼ I (0)

共和分ランクの検定は尤度比検定により行われ、帰無仮説と対立仮説で異なる共和分ラ

ンクを設定したモデルが推定され検定統計量が計算される。共和分関係がパラメータで明

示されているモデルならば、共和分ランクは、共和分ベクトルを表すパラメータの次元と

一致するが、以下のような I(2)モデルでは、共和分ランクを指定してパラメータの推定を

行うことができない。

∆2xt = Πxt−1 + Γ∆xt−1 +

p−2∑

i=0

Ψ∆2xt−i +εt

Johansen (1997)が提示するパラメータの設定を行うと、共和分ランクとパラメータ行

列の次元数が対応する。

∆2xt = α(ρ′τ′xt−1 +ψ′∆xt−1)+Ωα⊥(α′⊥Ωα⊥)−1κ′τ′∆xt−1 +εt

εt ∼ Np(0,Ω), t = 1, · · · ,T
ψ = −(α′Ω−1α)−1α′Ω−1Γ

κ′ =
[
α′⊥Γβ̄ ξ

]

このモデルでは、パラメータ αや τの列数が共和分ランクと一致しており、共和分ランク

に制約を課してモデルを推定することができる∗16。

パラメータの最尤推定値は、τと残りのパラメータの推定を交互に行うことを尤度が最

大になる点まで繰り返すことで得られる。最初に τに任意の初期値を与えたモデルの固有

∗16ここで ⊥は対象の行列の直行補空間に張るベクトルからなる行列、x̄t は x̄t = x(x′tx)−1 で定義される行列
であることを意味する。
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値問題を解くことにより αと α⊥ が推定される。パラメータ αの列数は、制約として課し

ている共和分ランク r に一致し、α⊥ の列数は固有値問題で導出された固有ベクトルのう

ち αを差し引いた残りの部分である。

τの推定を行うためには、モデルを τに対して線形になるように変形する必要がある。

ここでモデルの前から ᾱ′ と α′⊥ をそれぞれ掛けた二つの式を導出すると、

ᾱ′∆2xt = ωα′⊥∆2xt +ρ′τ′xt−1 +ψ′∆xt−1 +ε1,t

α′⊥∆2xt = κ′τ′∆xt−1 +ε2,t

となる。ここで ω = ᾱ′Ωα⊥(α′⊥Ωα⊥)−1であり、α、α⊥ と τが既知である場合には、それ

以外のパラメータ ω、ψ、κの推定値はモデルの回帰により得ることができる。

パラメータ α、α⊥、ω、ψ、κを既知として、前から ᾱ′ を掛けた式に代入し、残差回帰

により、τを含まない項を除外すると、

ᾱ′R(∆2xt |α′⊥∆xt,∆xt) = ρ′τ′R(xt−1|α′⊥∆2xt,∆xt−1)+ ε̃t

と表すことができ∗17、さらにこの式と

α⊥∆2xt = κ′τ′∆xt−1 +ε2,t

の両式で残差二乗和を最小にするような τを求める。

最小化の一階条件として下式が導出される。

Aτ′B+Cτ′D = E

A = ρΩ−1
1 ρ′ B = S S(xt−1|α′∆2xt,∆xt−1) C = κΩ−1

2 κ′

D = T−1∆x′t−1∆xt−1

ρΩ−1ᾱ′S P(∆2xt, xt−1|α′⊥∆2xt,∆xt−1)+κΩ−1
2 α′⊥T−1∆2x′t∆xt−1

ここで S P(Ut,Wt |Vt)は T−1
T∑

t=1

R(Ut |Vt)R(Wt |Vt)を表し、S S(Ut |Vt)は S P(Ut,Ut |Vt)を表

す∗18。

∗17ここで、R(u|v)は uを vに回帰した残差を表す。
∗18 Ωi は εi の分散共分散行列の不偏推定量を表す。
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Aτ′B+Cτ′D = Eの両辺をベクトル化した式に対して、以下の行列変換

vec(ABC) = (C′⊗A)vec(B)

を適用すると、τを求める式を導出できる。

vec(τ) = ((B′⊗A)+ (D′⊗C))−1vec(E)

この計算により求められた τにより、最初の τを固定する手順に戻り、尤度が収束するま

で計算を続ける。

以上の手順により共和分ランクに制約を課して推定されたモデルから計算した尤度によ

り尤度比検定統計量が求められ、それぞれの共和分ランクに対して逐次的に検定が行われ

ていく。最初に帰無仮説 r = 0, s= 0に対して、対立仮説 r = 0, s= 1の尤度比検定を行い、

棄却された場合、より制約が弱い共和分ランクに対して検定が行われ、仮説が棄却されな

い共和分ランクまで検定が続けられる。この逐次的検定において帰無仮説が棄却されない

最も制約の強い共和分ランクが採択される。

これらの検定は、CATS in RATSや http://www.econ.ku.dk/okohn/ で公開されている

Oxファイルにより実行できる。
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補論 2: I(2)パラメータの推定

多変量回帰モデルを構成する変数の和分次数を考慮して、本章では I(2)モデルを推定し

た。レベル変数がラグ次数 pの多変量自己回帰に従うとする時、推定するモデルは、

∆2xt = α(β′x̃t−1 +υ′∆x̃t−1)+ (ςβ′+ξγ′)∆x̃t−1 +

p−2∑

i=1

Υ∆2x̃t−i +εt

と表され、α、β、υ、γ、ς、ξ、Υi はパラメータ、εt は誤差項を表す。このパラメータ

について便宜上、調整係数ベクトルを η =
[
α ξ ς

]
と定義し、共和分ベクトルを

ζ =
[
β υ γ

]
と定義する。x̃t は内生変数 xt と確定項からなる変数ベクトルである。

このモデルにおいてパラメータ Υi の推定には特別な点がないため、予め残差回帰によ

りモデルから除外する。∆2xt を ∆2xt−i に回帰した残差を ∆2yt、∆xt−1と xt−1を ∆2xt−i に

回帰した残差をそれぞれ ∆yt−1、yt−1とすると、ここで議論するモデルは、

∆2yt = α(β′ỹt−1 +υ′∆ỹt−1)+ (ςβ′+ξγ′)∆ỹt−1 +εt

となる。

パラメータの推定は ζ と ηの推定を交互に行うという方法がとられる。ζ に任意の初期

値を設定し固定すると、モデルはパラメータに対して線形で表現されるため、回帰により

パラメータ ηの推定値を得ることができる。ηを推定したモデルの残差から誤差項の分散

共分散行列の不偏推定量 Ω̂を計算する。

Ω̂ =
εtε
′
t

T − p

ここで T はサンプルサイズである。

次にモデルを ζ に対して線形の形で表現するために以下の行列変換を用いる。

vec(ABC) = (C′⊗A)vec(B)
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モデルの両辺をベクトル化して表現すると

vec(∆2yt) = vec(
[
α ς ξ

]

β′yt−1 +υ′∆yt−1

β′∆yt−1

γ′yt−1

+εt)

となり、行列の変換を適用すると、

vec(αβ′yt−1)+vec(ςβ′∆yt−1) = (y′t−1⊗α+∆y′t−1⊗ς)vec(β′)
vec(αυ′∆yt−1) = (∆y′t−1⊗α)vec(υ′)
vec(ξγ′∆yt−1) = (∆y′t−1⊗ξ)vec(γ′)

が得られる。モデルをパラメータ ζ に対して線形の形で表現すると、

∆2yt = Ztvec(ζ)+εt

Zt =
[

(y′t−1⊗α+ ∆y′t−1⊗ξ) (∆y′t−1⊗α) (∆y′t−1⊗ς)
]

となり ζ を推定することができる。

最初に推定した ηと Ω̂を用いて、上記モデルに一般化最小二乗法を適用する。

vec(ζ) = (
T∑

t=1

Z′tΩ̂
−1Zt)

−1
T∑

t=1

Z′tΩ̂
−1∆2yt

ここで推定された値を用いて ζ を固定し、パラメータ ηの推定を行うという操作を尤度関

数がある特定の値に収束するまで繰り返すことで、パラメータの推定値が得られる。

本文では、モデルの特定の共和分ベクトルを貨幣需要関数として識別するために制約を

課しており、その場合制約付パラメータの推定を行う必要がある。制約の表現は、パラ

メータ間の関係を表現する行列 H を用いて行われる。変数の数を k、制約の数を r とする

と H の次元は k× (k− r)となり、例えばパラメータの第 1要素と第 2要素が絶対値で等し

くなるという制約 H1は

H1 =



1 0 · · · 0
−1 0 · · · 0
0 1 · · · 0
...

...
. . .

...
0 0 · · · 1



68



と表現される∗19。この制約付パラメータの推定は、

vec(ζ) = (
T∑

t=1

H′Z′tΩ̂
−1ZtH)−1

T∑

t=1

HZ ′tΩ̂
−1∆2yt

により実行することができる。

以上の方法により、本章における制約付 I(2)モデルが推定された。

∗19制約が課されていないパラメータに対応する列は単位行列と同じ要素が並ぶ。
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第 4章開放マクロ経済モデルによる中国の物価変動の要因分析

第 4章では開放型マクロ経済モデルを用いたシミュレーション分析を行い、前章で得ら

れた結論の妥当性を検証する。第 3章の多変量回帰モデルによる分析では、対外的要因が

貨幣需給の変化を通じて中国の物価上昇率に影響を与えたという結論を得た。しかし I(2)

モデルを用いて推定した貨幣需給の関係は、多変量回帰モデルを構成する変数間の同時点

関係の一つであり、産出や物価上昇率などの変数はそれ以外の決定式により他の変数から

の影響を受けると考えられる。この章では第 3章の結論である、対外的要因が貨幣需給に

変化をもたらし物価上昇率に影響を与えたという仕組みを構造モデルに導入し、モデルに

構造ショックを与えたときの内生変数の反応が実際のデータの推移と整合的か検証するこ

とにより、第 3章の結論の妥当性を検証する。

分析の対象とする開放型マクロ経済モデルとして McCallum and Nelson (2000)で提示

されているモデルを基礎として (以下MN モデル)、そこに貨幣需給と物価上昇率の関係を

検証できるような修正を加えたモデルを使用する。MN モデルは、物価上昇率や消費の決

定式がそれぞれ生産者と家計の最適化行動によって導出されるミクロ的基礎付けを持つモ

デルであり、そこに輸出や輸入、為替レートの関係を導入した開放型のマクロ経済モデル

である。具体的な開放経済の特徴として、国内総支出に輸出額が含まれる、国内の利子率

が外国の利子率と期待為替変化率から影響される、原材料がすべて輸入されるため為替の

変化が生産条件に影響を与える等である。このような開放経済の特徴を持つ MN モデル

は対外開放政策推進期間という分析対象の中国経済の特徴と整合的である。この章では、

MN モデルに貨幣需給の関係を導入するために以下に示す修正を加える。

MN モデルでは、金融政策ルールとして利子率を政策変数とするようなテイラールール
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が採用されているが、ここに修正を加え、中国の金融政策とより整合的なマッカランルー

ルをモデルに導入する。マッカランルールとは、金融政策の目標として貨幣供給量を用い

るというものであり、Burdekin and Siklos (2008)や Sun et al. (2012)、建部・張 (2009)に

おいて、中国の金融政策が貨幣供給量を目標とする金融政策と整合的であることが示され

ている。この政策ルールの下では、貨幣供給量は政策により外生的に決定される一方で、

貨幣需要は内生変数で構成される貨幣需要関数から決定され、その差額を貨幣の超過供給

として定義する。貨幣の超過供給が物価上昇圧力となるという特徴を導入したモデルに特

定の構造ショックを与え、内生変数の反応と実際のデータの挙動を見る∗20。

モデルに与える構造ショックは、当該期間の中国経済が経験した変化を再現するような

ショックであり、検証する変化として 1990年代後半の需要の減退、2000年から 2004年

にかけての技術水準の向上、2002年から 2004年にかけての名目為替の減価、2001年 9

月からの輸出に対する需要の減退の 4つである。これらのショックをモデルに与えたとき

の内生変数の反応をインパルス応答関数で表し、それぞれの期間のデータの挙動と整合的

であるかどうかを検証することで、モデルの妥当性を検証する。

内生変数の反応について輸出、輸入や、消費の反応は、構造ショックだけでは説明がで

きない動きをする期間があるものの、それらが固定相場制度等構造ショック以外の要因に

より説明され、貨幣的要因の導入がモデルと実際のデータの動きの矛盾を生むものではな

いことを示した。

∗20本章の名目と実質の為替レート、物価上昇率のデータは IMF (2012)のものを、消費、産出、輸出、輸入
のデータはそれぞれ中国国家統計局Webページのものを使用した。
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4.1 基本モデル

ここからは、MN モデルの特徴について詳細に見ていく。MN モデルは開放型マクロモ

デルであるため、経済主体として家計、政府、生産部門だけでなく、輸出部門、輸入部門

が存在する。このうち、輸入には特徴的な仮定を置いており、輸入された財は最終消費に

は回されず、生産部門に対して原材料として提供されると仮定する。これは、原材料を輸

入し、加工した上で輸出や国内消費に回すという加工貿易の貿易形態を想定したものであ

り、2000年以降の中国で先進国からの輸入の一部を新興国、途上国からの輸入に移転さ

せ、ヨーロッパ等先進国地域への輸出を増やした点と整合的である。生産部門は、中間生

産者と最終財部門が存在し、家計は中間生産者に労働を提供し、賃金を受け取る。政府

は、政策を実行する部門であり、この章の分析では金融政策だけを想定している。

家計:

家計は効用最大化を目的としており、異時点間の最適化問題を解くことにより消費額を

決定する。家計の効用最大化問題は、

max U =

∞∑

t=0

β

{
c1−θ

t

1− θ +
m1−µ

1−µ −
l1+λ
t

1+λ

}

s.t. mt + ct =
1

1+πt
((1+ it)bt−1 + mt−1)+ wtnt

と表現される。cは消費、mは貨幣、nは労働、πは物価上昇率、i は利子率、bは債券で

wは賃金率である。モデルの前提として家計は貨幣の保有から効用を得るという仮定が置

かれている。最適化問題の一階条件から以下の消費の決定式が導出される。

ct = α1Et(ct+1)+α2(it −Et(πt+1))

ここで α1と α2はパラメータである。
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生産部門:

生産部門は価格支配力を持つ中間生産者と完全競争市場に直面する最終財部門が存在す

る。中間生産者は輸入した原材料と労働を投入して財を生産し、生産した財を最適価格で

最終部門に提供する。中間生産者は一定の割合だけが価格改定を行えると仮定し、残りの

割合の中間生産者は前期の価格を維持しなくてはならない。以上の仮定の下で中間生産者

は、生産関数と最終部門からの需要を制約として利潤関数の最大化を行う。

max Πt =

(
P∗t ( j)

Pt

)
yt( j)−qtimt −wtnt( j)

s.t. yt( j) = zt(nt( j))(1−δ)imδ
t ( j)

yt( j) = yD
t ( j)

Π は利潤を表し、y( j) は個別の中間生産者の生産量を表す。imが輸入した原材料、Pが

一般物価を表し、P∗( j)が個別の生産者が生産する財の最適価格を表す。財に対する需要

yD( j)は完全競争市場に直面する最終部門の利潤最大化問題から導出される。中間生産者

が提供する財は差別化された財であり、代替の弾力性を θpと定義すると最終部門の生産

関数は、

yt =


∫ 1

0
y

θp−1
θp

t ( j)d j



θp
θp−1

と表現され、最適な y( j)は、

yt( j) =

(
Pt( j)
Pt

)−θp

yt

と中間部門の提示する価格に依存する形式で表される。中間生産部門が上記の利潤関数を

異時点間で最大化する際の一階条件から、以下の一般物価上昇率の決定式を導出する。

πt = σ1Et(πt+1)+σ2(yt − ȳt)

ȳは産出の定常的水準で、y− ȳは産出ギャップである。産出の定常的水準 ȳは生産用件か

ら決定され、

ȳt = at − γδ

1−δqt
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により与えられる。ここで労働供給が完全に非弾力的であるという仮定が置かれており、

労働の変化という要因が産出の定常的水準に影響を与えないという仮定が置かれている。

また aは外生的に与えられる技術水準であり、γは輸入の実質為替に対する弾力性を表す。

外国貿易部門:

輸入業者は原材料を輸入し、中間生産部門に提供する。輸入額は国内生産者からの需要

と実質為替レートから以下の式で決定される。

imt = yt −γqt

qは実質為替レートを表し、原材料がすべて輸入されていると仮定されているので輸入額

imは、中間生産者の生産関数に含まれる imと同じものを意味する。外国への輸出につい

ても自国と対称的であると仮定し、輸出は、

ext = yf
t +γqt

で表される。exは輸出を表しており、yf は外国からの需要を表している。外国からの需

要は国内経済にとって外生的に決定されると仮定し、

yf
t = ρy fy

f
t−1 +εy f,t

というラグ次数 1の自己回帰 (Auto-Regressive: AR)過程に従うとする。ここで 0<ρy f <1

で、外国需要は定常的な過程に従うと仮定する。

4.2 基本モデルに対する修正

金融政策ルール:

MN モデルにおいて政府は、金融政策の操作変数として利子率を用いるというテイラー

ルールを導入している。物価上昇率のターゲットを πtarとすると、政府は利子率を下式に
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従って決定する。
it = πt +µ1(πt −πtar

t )+µ2(yt − ȳt)

この金融政策ルールは実質の利子率が物価上昇率ギャップと産出ギャップに反応して推移

することを示している∗21。本章では金融政策ルールとして、このテイラールールではな

く中国の金融政策の特徴とより整合的なマッカランルールを用いる。マッカランルールと

は、貨幣供給量を金融政策の政策目標とするような金融政策ルールを意味する。

建部・張 (2009)で指摘されているように、中国人民銀行法では、貨幣供給量を表す年

度通貨供給量が政策変数の一つとして明示されており、当該期間における過熱経済の抑制

策として窓口規制など直接的な貨幣供給の操作が中心的な役割を果たしていたと考えられ

る。また利子率についても金融政策の操作変数の一つとして示されているが、その際の利

子率はインターバンクレートのような市場への介入を通して操作される利子率ではなく、

金融当局が直接金融機関に対して設定する貸出金利や預金金利を指している。つまり、市

場への介入を行う際の操作変数として利子率を用いるという政策ルールは、当該期間の

中国経済の金融政策として適していないと考えられ、マッカランルールをモデルに導入

する。

マッカランルールでは、物価上昇率ギャップと産出ギャップが 0になる点の貨幣供給量

を貨幣供給の目標値 mtarとして設定し、mtarが当期の貨幣供給量 mt の決定要因となる。

mtar
t = θ1ȳt + θ2π

tar

mt = (1−φ)mtar
t +φmt−1

貨幣供給量は φにより表される硬直性をもち、目標の貨幣供給量は即座に実現しないと仮

定する。

∗21ここでは物価上昇率ギャップを、金融当局が目標とする物価上昇率の値と実際の物価上昇率の間の乖離と
定義する。
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貨幣供給量がターゲットの物価上昇率や定常状態の産出水準から決定されるのに対し

て、実質の貨幣需要 mD は以下で特定される貨幣需要関数により決定されるとする。

mD = ζ1yt − ζ2st − ζ3it − ζ4πt

yは取引動機の貨幣需要、sは外国貨幣との代替的効果を反映する貨幣需要への影響、i と

πは貨幣保有の機会費用を表す変数として貨幣需要関数に導入される。貨幣需要は内生変

数により構成され、貨幣供給との差額を以下に示す貨幣の超過供給として定義する。

mex
t = mt −mD

t

貨幣の超過供給が物価の加速度に影響を与えるという I(2) 共和分分析の結果をモデル

に反映させるために、物価上昇率の決定式にも修正を加える。中間生産者が、貨幣の超過

供給を観測すると物価上昇を予見し最適価格を上方修正するという仮定を置くことで、物

価上昇率の決定式を以下のように書き換えられる。

πt = Etσ1πt+1 +σ2(yt − ȳt)+σ3mex
t

同時点間の関係を以上の決定式で表現したモデルを用いて、シミュレーション分析を行う。

4.3 パラメータの設定と構造ショック

カリブレーション:

モデルの各方程式はそれぞれ構造パラメータをもっており、シミュレーション分析のた
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めにパラメータのカリブレーションを行う。構造モデルは、

ct = α1Et(ct+1)+α2(it −Et(πt+1))

yt = β1ct +β2ext

imt = yt −γqt

ext = yf
t +γ f qt

ȳt = at − γδ

1−δ ∗qt

πt = σE(πt+1)+σ2(yt − ȳt)+σ3mex
t−1

it − i f
t = E(st+1)− st

mt = (1−φ)mtar
t +φmt−1

mtar
t = θ1ȳt + θ2π

tar

mD
t = ζ1yt − ζ2st − ζ3it − ζ4πt

と表現される。物価上昇率の決定式における貨幣の超過供給のパラメータ σ3と mtarの決

定式のパラメータ θ1、θ2、貨幣供給の決定式 φ、貨幣需要関数のパラメータ ζ1から ζ4以

外は McCallum and Nelson (2000)で提示されている値を設定した。金融政策において産

出ギャップと物価上昇率ギャップの重要性に関するウェイトは θ1 = 0.1、θ2 = 0.9とし、物

価上昇率ギャップの解消をより重視しているという仮定を置く。貨幣供給の決定式におけ

る φは 0から 1までの値をとるパラメータであるが、ここでは 0.5と設定した∗22。また

貨幣需要関数のパラメータは前章の多変量回帰モデルの推定結果を設定した∗23。σ3の値

は、I(2)モデルの分析において貨幣の超過供給が物価に与える影響を表す 2.88×10−4 を

設定した。

構造ショック:

次にモデルに与える構造ショックが、どの期間における中国経済の特徴を表すものかに

ついて見ていく。この分析では、1995年から 1997年にかけての期間と 2000年から 2004

∗22 θ1、θ2 ならびに φの値について産出ギャップのほうを重視するという設定や φ = 0.1から φ = 0.9までの
値についても検証したが、シミュレーション結果に影響を与えるものではなかった。

∗23ただし名目為替レートの変数 st はこのモデルでは値が大きいほうが減価をあらわしているため、ζ3 の符
号は推定結果と逆にして設定した。
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年にかけての期間に中国で起こった変化を特定の構造ショックにより表現する。1995年

から 1997年にかけては国有企業改革により失業率が上昇した時期であり、国内需要が減

退した時期であると考えられる。この時期の特徴を表す変化として国内の消費額を一方的

に減少させるような構造ショックを以下の形式で導入する。

ct = α1Et(ct+1)+α2(it −Et(πt+1))−ec
t

ec
t = ρcee

t−1 +εc
t , 0< ρc < 1

需要減退の構造ショック ecは定常的な AR過程に従うと仮定される∗24。

また 2000年から 2004年にかけて、中国では対中投資の増加により技術水準が向上し

たという変化、米国の情勢不安により中国の輸出品に対する米国からの需要が減退したと

いう変化、米国の為替レート減価が固定相場を通じて中国の名目実効為替レートを連動し

て減価させたという変化がある時期である。対中投資は、2000年を境に増加に転じてお

り 2004年まで増加を続けており、外国需要の減退は 2001年 9月の同時多発テロの時点

からを想定している。また為替は 2002年の始めごろから減価をしているため、2002年か

ら 2005年までを為替減価の時期とする。これら複数の構造ショックを 2000年以降の中

国経済の変化を再現するものとしてモデルに導入する。

2000年から 2004年にかけての技術水準の上昇は、定常的な生産水準を一方的に増加さ

せるような技術水準 at の増加として定義してされ、

ȳt = at − γδ

1−δ ∗qt

at = ρaat−1 +εa
t

の εa
t を技術水準上昇ショックとする。

2001年 9月からの外国需要減退のショックは、外生的に決定される中国の輸出に対す

∗24 0< ρc < 1であると仮定する。
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る外国からの需要を表す変数 yf
t について、

ext = yf
t +γ f qt

yf
t = ρy fy

f
t−1−ε

y f
t

の ε
y f
t によって表す。

2002年から 2004年にかけての為替の減価は、外生的要因で推移している名目実効為替

レートの決定式について、
st = ρsst−1 +εs

t

の εs
t によって表す。このモデルでは、名目実効為替レートの値が大きいほど為替が減価

していることを表すため、構造ショックの符号は正値となる。

以上の構造ショックについて、国内需要と技術ショックのパラメータ ρc と ρa は

McCallum and Nelson (2000)で提示されている値 ρc = 0.30、ρa = 0.95を設定し、外国需

要が国内の需要と対称的であるという仮定をおき、国内需要ショックのパラメータと同じ

値を設定した。また中国の名目実効為替レートの推移は、持続性を持つ系列であると考

えられ∗25、0.95と設定した。各パラメータのカリブレーションの結果は、表 17の通りで

ある。

表 17:構造パラメータのカリブレーション結果

パラメータ名 値 パラメータ名 値 パラメータ名 値
α1 0.800 σ1 0.330 θ1 0.100
α2 -1.500 σ2 0.086 θ2 0.900
β1 0.890 σ3 0.026 φ 0.500
β2 0.300 ρc 0.300 ζ1 1.470
γ 0.333 ρa 0.950 ζ2 1.670
γ f 0.333 ρs 0.950 ζ3 0.080
δ 0.330 ρy f 0.300 ζ4 1.116

∗25実際に ARモデルを仮定してパラメータを推定したところ 0.968と 1に近い値が推定された。
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4.4 シミュレーション分析

需要ショックに対する内生変数の反応:

1995年から 1997年にかけての失業率の変化を想定して、国内需要の減退ショックを構

造モデルに与えたときの内生変数の反応を検証する。需要減退ショックを与えたときの内

生変数のインパルス応答関数は、図 33の通りである。消費の減少に対して生産が縮小し、

負の産出ギャップが発生することにより物価上昇率の下落が起こるというモデルの仕組み

から、インパルス応答関数の形状が説明される。また物価上昇率の下落は、実質為替レー

トの減価をもたらし輸入の減少と輸出の増加の効果をもたらす。

該当する期間である 1993年から 1997年までの内生変数の推移を図 25から図 32に示

した。それぞれ、消費の成長率、産出の成長率と名目実効為替レート、実質実効為替レー

ト、輸入の成長率、輸出の成長率、消費者物価の上昇率と海外直接投資 (Foreign Direct

Investment: FDI)の額を示している。失業率増加の期間である 1995年から 1997年にかけ

て産出、消費と物価上昇率が下落しており、輸入の系列も下落で推移している点は、需要

減退に対するインパルス応答関数と整合的である。一方で、この時期の為替レートは減価

で推移しておらず一貫して増価しておりその影響により輸出額も減少で推移している。こ

れはこの時期中国で米ドルとの固定相場制度を取っていたため、為替の推移が中国国内の

経済情勢により変化したのではなく、米国の為替レートと連動していたことが原因である

と考えられる。

技術ショックに対する内生変数の反応:

次に 2000年から 2004年にかけて、対中投資の増加などによる技術水準の上昇を想定
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図 25:消費の成長率の推移 (1993-1997)
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図 26:産出の成長率の推移 (1993-1997)
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図 27:名目実効為替レートの推移 (1993-1997)
値の上昇が減価

Re
al 

Ex
ch

an
ge

 R
ate

1993 1994 1995 1996 1997 1998

90
10

0
11

0
12

0

図 28:実質実効為替レートの推移 (1993-1997)
値の上昇が減価
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図 30:輸出の成長率の推移 (1993-1997)
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図 32:対中 FDIの推移 (1993-1997)
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図 33:需要ショックに対する内生変数のインパルス応答関数

して、技術向上ショックを構造モデルに与えたときの反応を検証する。技術向上ショック

を与えたときの内生変数のインパルス応答関数は、図 34の通りである。技術の向上によ

り定常的な産出水準が増加することで、負の産出ギャップが発生し物価上昇率に対して負

の圧力が生まれ、実質利子率の下落と国内の消費が拡大をもたらしたという仕組みによ

り、物価の下落と消費の増加というインパルス応答関数の形状が説明される (図 34)。消

費の増加は生産の増加をもたらし、物価の下落は実質為替の減価を通じて輸出の増加と輸

入の減少をもたらす。ただし、生産の増加は原材料の輸入に対して正の影響をもたらすた

め、輸入に対しては増加と減少の両方の圧力が存在することになる。インパルス応答関数

の形状を見ると、技術向上ショックに対して輸入は減少しており、実質為替による減少圧

力をより大きく反映していることがわかる。

2000年から 2004年にかけての内生変数の推移を見ると、2000年から 2002年にかけて

物価上昇率は下落しており (図 43)、2000年を境に産出の成長率が増加で推移している点
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はインパルス応答関数と整合的である (図 38)。一方で消費の成長率は 2003年まで下落で

推移しており、2004年に増加に転じている (図 37)。また 2001年に輸出と輸入の成長率

が下落し、その後上昇している点は (図 41と図 42)、後述の技術向上ショック以外の要因

によるものと考えられる。

名目為替ショックに対する内生変数の反応:

2002年を境に中国の名目実効為替レートが減価で推移している点に注目して、名目為

替ショックを構造モデルに与えたときの反応を検証する。名目為替ショックを与えたとき

の内生変数のインパルス応答関数は、図 35の通りで、為替の減価により輸出の増加が生

産を増加させ、生産の増加により正の産出ギャップが生まれ物価上昇率の上昇をもたら

す。さらに名目為替の減価により、国内外の利子率の格差を縮小させるために名目利子率

が下落し、消費に対して増加の圧力をもたらす。また為替の減価は、輸入に対して負の影

響を与えるものの、生産の増加は原材料の輸入増加をもたらすため、正の影響ももたら

す。図 35に示したインパルス応答関数からは、名目為替の減価は輸入の増加をもたらす

ことを示している。

名目為替が減価で推移している 2002年から 2004年にかけての内生変数の推移を見る

と、当該期間に産出の成長率と物価上昇率の上昇が見られ (図 38と図 43)、輸出と輸入の

成長率も増加で推移している (図 42と図 41)。一方で消費の成長率は 2004年になって上

昇に転じている。

外国需要ショックに対する内生変数の反応:

2001年 9月に米国で同時多発テロからイラク戦争にかけての情勢不安が起こり、景気

後退不安から、中国の輸出に対する米国からの需要が減退したことを想定して、外国需要
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ショックを構造モデルに与えたときの反応を検証する。ショックを与えたときの内生変数

のインパルス応答関数は、図 36の通りである。外国需要の減退により輸出が減少し、そ

れに伴い生産が減少する。この生産の減少により負の産出ギャップが発生し、物価上昇率

が下落することで国内消費を増加させる効果をもたらす。また生産の減少は原材料の輸入

を減少させるため、輸入に負の影響をもたらす。

2001年 9月時点における各変数の推移を見ると、産出の成長率は若干の下落を示し (図

38)、輸出と輸入の成長率についても下落を示している (図 41と図 42)。また 2001年後

半から 2002年にかけての物価上昇率が下落で推移している点は (図 43)、外国需要減退

ショックに対する内生変数のインパルス応答関数と整合的である (図 36)。一方で、外国

需要が減退した時点における消費の成長率は下落を続けており、インパルス応答関数の結

果と異なる結果を示している (図 37)。

国内の構造ショックに対する輸出、輸入の変数や、2000年代の消費の成長率の推移以

外は、構造ショックに対するインパルス応答関数の結果と実際のデータの推移が整合的で

あるといえる。シミュレーション結果のうち、国内ショックに対する輸出、輸入の変数と

実際の挙動が異なる点については、当該期間の中国で固定相場制度を取っており、輸出や

輸入に影響を与える実質為替レートの推移が、米国の為替レートの推移を反映する系列

だったことにより説明される。実際に 1995年から 1997年の名目実効為替レートは増価

で推移しており、2000年代に入ってからの輸出、輸入の推移も名目為替の動きにより説

明される。また、技術ショックの影響は長期間にわたり内生変数に影響することがインパ

ルス応答関数の結果から示されており∗26、消費の成長率に対して、最初の数期間減少で推

∗26技術ショックのパラメータ ρaに 0.95と高い数値で設定されていることから、技術向上ショックの影響が
長期間内生変数に残ると仮定されている。
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移している点は (図 34)、消費の増加に時間差がある原因のひとつと考えられる。それ以

外にも消費行動が習慣により左右されるため、構造ショックに対して即座に反応しなかっ

たことが、消費の成長率の上昇を 2004年まで遅らせた理由と考えられる。
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図 34:技術ショックに対する内生変数のインパルス応答関数

これらの点について、物価上昇率に対する貨幣的要因の効果を除いた場合のインパルス

応答関数の結果からも (図 45から図 48)∗27、構造ショックから内生変数に対する影響の方

向が同じであり、消費の反応と実際のデータの時間差は貨幣的要因の導入によるものでは

ないと考えられる。

∗27 σ3 = 0とした場合のモデルを検証した。

88



� � � � ���
�

��� �	�	


��� ���

��� ����


��� �	�
�

� � � � ���
�

��� �	�	


��� ���

��� ����


��� �	�
�

� � � � ���
�

��� �	�	


��� ���

��� ����


 �

� � � � ���
�

�

�

���
����� � � �

� � � � ���
�

��� �	�	


��� ���

��� ����


��� �	�
�

� � � � ���� �

�

�

�

���
����� � � 


図 35:為替ショックに対する内生変数のインパルス応答関数
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図 36:外国需要ショックに対する内生変数のインパルス応答関数
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図 37:消費の成長率の推移 (1999-2005)
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図 38:産出の成長率の推移 (1999-2005)
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図 39:名目実効為替レートの推移 (1999-2005)
値の上昇が減価
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図 40:実質実効為替レートの推移 (1999-2005)
値の上昇が減価
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図 41:輸入の成長率の推移 (1999-2005)
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図 42:輸出の成長率の推移 (1999-2005)
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図 43:物価上昇率の推移 (1999-2005)
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図 44:対中 FDIの推移 (1999-2005)
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図 45:需要ショックに対する内生変数のインパルス応答関数 (σ3 = 0)
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図 46:技術ショックに対する内生変数のインパルス応答関数 (σ3 = 0)
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図 47:為替ショックに対する内生変数のインパルス応答関数 (σ3 = 0)
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図 48:外国需要ショックに対する内生変数のインパルス応答関数 (σ3 = 0)
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4.5 結論

本章では、対外的要因が貨幣需給の変化を通じて物価上昇率に対して影響を与えたとい

う前章の結論を、開放型マクロ経済モデルにより検証した。貨幣の超過供給を定義するた

めに、政策により外生的に決定される貨幣供給量と、内生変数から構成される貨幣需要関

数により決定される貨幣需要の決定式をそれぞれモデルに導入している。貨幣需要関数

は、対外的要因を表す変数である為替レートを含んでおり、対外的要因が貨幣需給に変化

をもたらし、貨幣の超過供給に影響を与えるという特徴をモデルに与えている。このモデ

ルに当該期間の中国が経験した変化を表現する構造ショックを与え、実際のデータとの整

合性を検証した。

産出や物価上昇率に対する構造ショックの影響は、実際のデータと整合的であることが

示され、また為替や外国需要という対外的要因に対する輸出、輸入の反応も実際のデータ

と整合的であることが示された。しかし、為替制度が固定相場制度にあることで、技術や

国内需要という国内ショックの影響が実質為替レートに影響せず、結果としてモデルが示

した内生変数の反応と当該期間の輸出、輸入のデータは異なる動きを示した。

また 2000年から 2004年の中国経済を想定して、技術向上、名目為替減価、外国需要減

退という構造ショックを与えたときの消費増加の反応についても、構造ショックが想定し

ている時期と、実際の消費増加の反応に時間差が見られることが示された。これは消費行

動が習慣などにより硬直的な性質を持ち、構造ショックに遅れて反応したということが考

えられる。また技術ショックの特徴から、ショック発生の直後は消費に対して負の圧力を

加えることも消費増加の反応を遅らせた原因と考えられる。これら国内ショックに対する

輸出、輸入の反応や、技術、名目為替、外国需要ショックに対する消費の反応は、貨幣的
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要因を含まない場合のインパルス応答関数でも見られるため、貨幣的要因によるものでは

ない。

以上の点から、対外的要因が貨幣需給の変化を通じて物価上昇率に影響するという第三

章の結論は、多変量回帰モデルに含まれない輸出、輸入や消費というデータの動きについ

ても矛盾のないものである。
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補論: 貨幣的要因を含む物価上昇率決定式の導出

構造モデルにおいて物価上昇率の決定式としてニューケインジアンフィリップスカーブ

(New Keynesian Phillips Curve: NKPC)を導入しており、本研究では貨幣的要因が物価上

昇率に影響を与えるという仮定を置いている。NKPCは中間生産者の利潤最大化問題か

ら導出される物価上昇率の決定式であり、前提として、中間生産者が独占的競争市場に直

面し、価格支配力を持つと仮定されている。また生産者の一定割合だけが価格を最適価格

に変更できると仮定し、生産された財は差別化された財として最終財部門に提供される。

NKPCの導出について貨幣的要因を含まない場合の方法は江口 (2011)や加藤 (2007)でも

詳しく解説されている。

本文で示した中間生産者の利潤関数と生産関数、

Πt =

(
P∗t ( j)

Pt

)
yt( j)−qtimt −wtnt( j)

yt( j) = at(nt( j))(1−α)imα
t ( j)

について異時点間の利潤最大化問題を解いて最適価格の導出が行われる。

最適価格を設定できる生産者の異時点間における利潤最大化問題は、

max Et

∞∑

k=0

βkηk
[(

P∗t ( j)

Pt+k

)
yt+k( j)−qt+kimt+k( j)−wt+knt+k

]

のように表現される。最終財部門からの需要と生産部門の生産関数は、

yt( j) =

(
Pt( j)
Pt

)−ψ
yt

yt( j) = atn1−α
t imα

t

と表現されここから費用最小化の一階条件を満たす限界費用 mcが導出できる。費用最小

化の一階条件は、

nt( j) =
yt( j)
at

[
qt(1−α)
αwt

]α

imt( j) =
yt( j)
at

[
qt(1−α)
αwt

]α−1
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と表され、限界費用 mcが一階条件を満たす場合、

tct = qtimt( j)+ wtnt( j)

= qt
yt( j)
at

[
qt(1−α)
αwt

]α−1

+ wt
yt( j)
at

[
qt(1−α)
αwt

]α

=
wt

(1−α)at

[
qt(1−α)
αwt

]α
yt( j)

mct =
wt

(1−α)at

[
qt(1−α)
αwt

]α

という関係が成り立つ。ここで tcは総費用関数を表す。

利潤関数を最適価格、産出量、限界費用で表現すると、

Et

∞∑

k=0

βkηk
[(

P∗t ( j)

Pt+k

)
yt+k( j)−mct+kyt+k( j)

]

として表され、これを最大化する最適価格の一階条件は、

P∗t ( j) =
ψ

ψ−1

∞∑

k=0

(βη)kyt+k( j)mct+k

∞∑

k=0

(βη)k yt+k( j)
Pt+k

となる。

ここで一般物価は最適価格 P∗t と前期の物価 Pt−1、価格改定する企業の割合 ηから

Pt = (1−η)P∗t +ηPt1

として定義され、最適価格の一階条件を代入し、対数線形近似すると

Pt = ηPt+1 + (1−η)(1−βη)Et

∞∑

k=0

(βη)k[Pt+k + mct+k]

となる。この両辺に 1−βηL−1というラグ多項式をかけ整理すると以下で表される NKPC

を導出できる∗28。

πt = βEt +
(1−η)(1−ηβ)

η
mct

∗28 Lは Lxt = xt−1となるようなラグ作用素を表す。
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σ1 = β、σ2 =
(1−η)(1−ηβ)

η
としたものが、McCallum and Nelson (2000)のNKPCである。

仮に生産者が貨幣の超過供給mexの発生により、将来の物価上昇を予見すると考えると

最適価格は、

Pt = ηPt+1 + (1−η)(1−βη)Et

∞∑

k=0

(βη)k[Pt+k + mct+k +µmex
t+k−1]

という形式に修正され、貨幣の超過供給 mexを含む NKPC

πt = βEt +
(1−η)(1−ηβ)

η
mct +

(1−η)(1−ηβ)
η

µmex
t−1

を導出できる。
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本研究の結論

本研究では対外開放政策推進期間における中国の物価上昇率に注目し、高く安定的な経

済成長の下で大きく変動している物価上昇率の動きが、どのような要因により説明される

のかを検証してきた。最初に対外開放政策推進期間を定義し、その期間の中国において国

内の制度改革や世界貿易機構 (World Trade Organization: WTO)加盟など中国の物価上昇

率の動きに影響しうる外的要因が多く存在することを示した。

具体的にはWTO加盟に際して国内の競争環境を整備するための制度改革が行われ、財

政、税制と金融制度の改革が行われ、また国有企業の整理などが行われた。さらにアジア

通貨危機やWTO加盟の時期から対中投資や貿易構造が変化したことを示した。貿易構造

については、先進国からの輸入の一部が新興国、途上国地域からへと移転し先進国地域へ

と輸出するという形に転換したというものであり、対中投資における変化は日本や韓国の

対中投資が増加したというものである。日韓企業による対中投資の増加は中国の産業をよ

り高度な技術を要する産業へ転換させたという指摘があり、国有企業改革や対中投資の増

加は中国の技術水準の高度化や生産の効率化を促した要因であるといえる。また対象期間

に中国で二度の為替制度の変更があり、大幅な為替の切り下げや固定相場制度への移行が

行われた。特に固定相場制度下の 2001年に、米国同時多発テロからイラク戦争にかけて

の情勢不安による米ドルの減価が、中国の人民元レートを長期間減価させたという時期が

あり、固定相場制度の採用は中国国内の経済に大きく影響を与えた。以上のように、対象

期間は、国内で対外的政策を打ち出しただけでなく、外的要因により国内経済が大きく影

響された時期であるといえる。

次に対象期間における変化のうち、中国の物価上昇率の推移に影響したものを特定する
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ために構造変化の分析を行い、既存研究で指摘されていない 2002年 3月という新たな構

造変化点を検出した。この変化の特徴は、物価上昇圧力に対する反応が構造変化前に比べ

て構造変化後のほうが弾力的になっているというものであり、金融政策などのマクロ経済

政策に対して同じ程度の政策支出でも、その効果が物価上昇率に対して大きく現れること

を意味している。構造変化の特徴と 2002年 3月という時点から、本研究では生産の効率

化が中国の物価上昇率の推移に構造変化をもたらしたという点を指摘した。国有企業の改

革や対中投資の増加により、中国の生産の効率化や技術水準の向上がもたらされたことに

より、一定額の政策支出の効果がより効率的に生産に用いられ、結果として物価上昇率に

対して大きな影響を与えるように変化したと考えられる。つまり対中投資という対外的要

因が、生産の効率化という実体経済の変化を通じて物価上昇率に対して影響を与えた要因

の一つであることを意味している。

構造変化の分析により対外的な要因が生産の効率化を通じて物価上昇率に影響を与えた

という結論を示したが、実体経済を通じた要因以外の物価上昇率への影響として、貨幣的

な要因を考慮するために多変量回帰モデルの分析を行った。多変量回帰モデルの推定結果

からは、貨幣的要因が中国の物価上昇率に対して影響を与えることが示された。ここでい

う貨幣的要因とは貨幣需給が変化したときに、物価上昇率に与える影響を意味しており、

貨幣的要因が何によりもたらされるかについては、貨幣需要関数を構成する変数の動きに

より説明される。貨幣の超過供給の推移と貨幣需要関数を構成する変数の推移を対照さ

せ、考察したところ為替レートの動きが貨幣的要因を説明することが示された。為替の減

価により人民元に対する需要が減退するため、貨幣を超過供給に誘導したと考えられる。

モデル分析から貨幣の超過供給は物価の加速度に対しては上昇圧力となるものの、産出の

加速度に対しては有意に影響を与えないという結果が示された。この結果は、為替の減価
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という対外的要因が貨幣需給という経路を通じて物価上昇率に影響を与えたことを示して

おり、この経路による物価上昇要因は産出に対して影響を与えないということを意味して

いる。多変量回帰モデルにより示された産出に影響を与えない物価上昇要因の存在は、中

国の経済成長率が高く安定的に推移しているにも関わらず物価上昇率が大きく変動してい

るという現象と整合的である。

最後に、多変量回帰モデルで指摘された物価上昇要因である貨幣の超過供給の存在が、

モデルで考慮されていない変数の推移とも整合的であるかどうかを検証するために、構造

モデルを用いて検証を行った。多変量回帰モデルにより推定された貨幣需要関数の関係

は、変数間の同時点関係の一つであり、産出や物価上昇率という経済変数は、それ以外の

決定式を通じて他の変数からも影響を受けると考えられる。これらの同時点関係を特定し

た上で、分析対象の期間中国で起こった変化を表す構造ショックをモデルに与えて、該

当する期間の変数の動きと整合的であるかを検証した。構造ショックとして与えたのは、

1995年から 1997年にかけての失業率上昇の時期を想定した国内需要減退ショック、2000

年から 2004年にかけての対中投資増加の時期を想定した技術水準向上ショック、2002年

から 2004年にかけての名目為替減価を表すショック、2001年 9月からの外国需要減退

期を表すショックの 4つであり、ショックに対する内生変数のインパルス応答関数と実際

のデータの動きを比較した。国内のショックに対する輸出、輸入の反応がモデルで示され

たシミュレーション結果と反対の動きであることと、2000年代を想定したショックに対

する消費増加の反応に時間差があるという結果が示されたが、それ以外の変数の推移は、

シミュレーション結果と一致した。また、輸出、輸入の動きは対象期間が固定相場制度で

あったこと、消費増加の時間差については、技術ショックの特徴と消費行動の硬直性とい

う理由から説明されるものであり、貨幣の超過供給という物価上昇要因の存在は、中国の
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経済変数の動きと矛盾するものではないことを示した。

以上の分析結果から対外開放政策推進期間の中国において、高く安定的な経済成長の下

で、物価上昇率が大きく変動している要因が、産出の加速度には直接影響せずに、物価の

加速度に上昇圧力をもたらす貨幣的要因であることを本研究の結論とする。
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