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百eReview of AgricuItural Economics 

家計生鮮野菜需要の構造変化に関する計量分析

一漸進的構造変化仮説の検証を通して一

松田敏信・黒河 功

An Econometric Analysis of Structural Change 
in Japanese Household Demand for Fresh Vegetables : 
Estimating Gradual Switching Regression Models 

Toshinobu MATSUDA and Isao KUROKAWA 

Summary 

The articIe conducts回 econometricanalysis in order to test hypotheses of structural change in 

]apanese household demand for仕'eshvegetables. First， a gradual switching regression model is esti・

mated for each of 14 principal items of f白shvegetables， and then an almost ideal demand system with pa-

rameters following a gradual switching regression model is applied to five of the items一一-cabbage， let-

tuce， onions， tomatoes and green peppers一一一togetherwith rniscellaneous仕eshvegetables. The' re-

sults indicate the existence of structural change beginning in the rnid 1960s and ending in the early 80s. 

羽山 changeincIudes a bias against cabbage， in favor of lettuce and neutral for onions， tomatoes， green 

peppers and the rniscellaneous. lt does affect Marshallian elasticities， but not substitutability or com-

plementarity relationships. 

1 .序

本稿の目的は，高度経済成長期から最近年まで

の長期時系列データを用い，わが国の家計におけ

る主要生鮮野菜需要の構造変化の特質を計量分析

により明らかにすることにある。

高度経済成長を経てその後現在に至るまで，わ

が国は食生活全般にわたっていわゆる洋風化の進

展を経験してきた。またその間，量販屈の販売シェ

アが拡大するなど小売形態が変化し，一方，輸入

を含めて野菜の供給が周年化するといったように，

供給サイドも大きな変化を遂げてきた。こうした

消費者の習慣・噌好の変化や消費者を取り巻く環

境の変化の下で，野菜各品目の需要構造に変化が

存在したのか，また，存在したとしたらその構造

変化はいつ生じ，どのような特徴を有するもので

あったのか，更に，品目聞の相互依存関係，すな

I 

わち代替・補完関係に変化はあったのか，といっ

た問題を計量的なアプローチによって把握・解明

することは意義あることと考えられる。しかし，

野菜各品目の需要関数の計測例は多数あるものの，

従来，このような構造変化に関する仮説(以下，

構造変化仮説と略す)の検証に焦点を当てた分析

はなく，また，需要体系によって品目間の相互依

存関係を捉えるという視角からの接近もなかった。

そこで本稿では，以上のような問題意識の下で，

まず，品目別に主要生鮮野菜需要の構造変化を分

析し，次に，その結果に基づいて選択された幾つ

かの品目について，体系的アプローチにより，品

目閣の相互依存関係を考慮しながら構造変化仮説

の検証を行うことにする。
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2.品目別の構造変化飯脱の検証

1 )分析方法

従来，農産物の需要関数の計測に構造変化仮説

が組み込まれる際には，主として，統計的な推定

や検定を経ずに構造変化時点を先験的に仮定して，

或いは. stepwise Chow test (二宮 [22J)やAIC

(赤池情報量基準. Akaike [1])によって構造

変化時点を統計的に推定・検定した上で，構造変

化ダミー変数を導入する(松田・黒河 [20]).ま

たは，計測期間を分割する(鈴木 [29J)という

方法が採用されてきた。しかし，構造変化時点を

先験的に仮定する方法は，それが制度的変革など

何らかの実態的・定性的な裏付けを伴っていたと

しても，統計的・定量的な見地からみると，しば

しばその仮定の根拠に関して客観性を欠くことに

なるo また， stepwise Chow testやAICによる方

法は，構造変化時点を統計的基準によって客観的

に特定化しうるものの，そこでは構造変化が特定

の時点に突発的に生じることが仮定される。しか

し，現実の構造変化は，ある期間を伴ってその間

に徐々に進行していくという場合も十分に考えら

れ，突発的な構造変化を仮定することは常に妥当

とはいえない。

従って，本稿ではこれらの方法に対し，パラメー

タの漸次的な変化として構造変化を把握可能な，

すなわち，構造変化の始期と終期を統計的に推

定・検定できる gradualswitching regression mod-

el (Ohtani and Katayama [24J )を分析方法として

適用する。ここでは. Ohtani and Katayama [24]， 

[25]， Inaba， et al. [16]， 長谷部 [14]等に準拠

し，需要関数の計測モデルを品目別に以下のよう

に定式化する。

Inqt =九十円ht+(併p+σpht)InPt 

+(む +(1E ht) InYt + Ut (1) 

但し九世p. む， σ0，σp，(1 Eは推定すべき

パラメータ qt.Ptはそれぞれ生鮮野菜各品目

の1人当たり消費量と価格.YIは1人当たり生

鮮野菜支出(以下，支出と略す)(註 1). U
tは

誤差項であり，添字tε{ 1 ，…，T}は観察時点を
表す。また， んはパラメータの時間的変化経路

を表す変数であり，

2 

o (tE{l，…，τsl) 

ht=l(t-fS)/(fF-fS) (tε(fS..... fF}) 

( t ε(fF'…. T}) 
なる{直をとる。ここで 's.'Fはそれぞれ構
造変化の始期と終期を表す時間経路パラメータで

ある。すなわち，パラメータ冊。，世p. 1>Eは観

察時点 'sに変化を開始し，線形の時間的変化経

路htに従いながら，観察時点 'Fにそれぞれれ+

σo. 1> p + (1 p. 1> E +σEとなって変化を終了す
る。このとき 'F='s+lならばんは通常の
構造変化ダミー変数であり，構造変化は t= 'F 

期に突発的に生じたことになる。一方 's= 1. 

'F = Tならばんはタイムトレンドに相当し，構

造変化は全計測期間にわたって徐々に進展してい

ることになる(註 2)。また，変動成分ノfラメー

タ(10. σp. σEが全て統計的に非有意ならば，

固定成分パラメータ世o. '" p. 掛Eは全計狽IJ期間

を通じて不変であると判断され，構造変化仮説は

棄却される。

時間経路パラメータ's.'Fは離散値をとる
ので，許容される全ての 'sと'Fの組み合わせ

について(1)を計測し，尤度を最大とする 'sと'F

の組み合わせ (τsて τ/)を探索する。

2)データ

主要生鮮野菜として指定野菜14品目(キャベツ，

ほうれんそう，はくさい，ねぎ，レタス，ばれい

しょ，さといも，だいこん，にんじん，たまねぎ，

きゅうり，なす， トマト，ピーマン)を対象に，

1963年(レタスは1965年)から1995年までの33年

間(レタスは31年間)について，総務庁統計局『家

計調査年報jならびに『消費者物価指数年報jの

5万人以上都市全世帯平均年次データを用いて計

測を行う。なお，価格と支出は総合消費者物価指

数(1990年基準)で実質化する。

3)計測結果

長期時系列データを用いる点を考慮し，誤差項

の自己相関に対処するために，計測法として

Prais-Winsten変換による一般化最小自乗法を適

用する。考えられる全ての構造変化時点の組み合

わせについて(1)を計測し，尤度を最大とする('s. 
'F) ( 's'て，/)の下での Prais-Winsten推定



表1 漸進的構造変化仮説を組み込んだ品目別需要関数のパラメータ推定値

固定成分パラメータ 変動成分ノfラメータ 時間経路パラメータ
自由度修正済 Durbin-Wat 対数尤度品目

1>0 1>P 持E (10 σP (1E 's 'F 決定係数 統計量

レタス 3.3734 1.1297事事 1.6842* *事 11. 493 *事 0.6151 自1.4452*事 1965年 1972年 0.9907 1.6901 58.266 
(-0.821) (-2.554) (3.214) (2.364) (1. 335) (-2.357) 

たまねぎ 4.3168 一0.4370'"* * 0.6704事事 1.4779 0.3177* *事ー0.3327 1965年 1970年 0.8060 2.1515 77 .222 
(1.530) (-7.883) (2.162) (0.513) (5.034) (-1.053) 

トマト 11.733*** -0.8701参事ホ 0.1572 1.3012 0.4268*事 -0.3641 1968年 1970年 0.8066 2.1271 71.174 
(5.316) (-5.741) (0.612) (0.499) (2.425) (ー1.218)

ピーマン 7.6249 0.9142掌場事 0.4156 0.8581 0.4549* -0.2978 1963年 1970年 0.9530 2.1771 62.967 洲}
(1.576) (-4.430) (0.742) (0.170) (2.007) (-0.507) 

E尊除1重2 
ほうれんそう 9.8286 * * * -0.1998事 ー0.0961 ー27.066申** -1.5633**事 3.6607事事事 1975年 1995年 0.8298 2.0088 67.231 

(11.42) (ー1.930) (-0.692) (-4.593) (-7.090) (5.221) 

2減E糊割WI はくさい 2.3056* * 0.4111ホ*事 0.8856事事皐 4.8585 0.0785 -0.6325ホ 1963年 1989年 0.9925 1.9820 70.852 
(2.343) (-4.704) (7.407) (1.477) (0.601) (-1.723) 

ばれいしょ 7.3865 * * * -0.2734*ホ* 0.2684 -3.7463 0.3433事$ 0.1704 1963年 1994年 0.7331 1.7932 70.704 s 
、初 (4.267) (-3.719) (I.352) (-1.037) (2.243) (0.427) 

議糊ー制r占で再、さといも 5.4091・**ー0.7798ホ$寧 0.6660* * * 7.5166*事 0.3326本 -0.9806場事$ 1967年 1994年 0.9343 1. 9313 71.634 
(8.221) (-8.156) (8.039) (2.737) (1.767) (-3.061) 

" きゅうり 2.7710*** -0.6225* 0.9577*事事 9.8988市市 0.3343 ー1.2334*事 1972年 1995年 0.9689 2.0965 76.207 湿
(5.980) (-3.793) (11.32) (2.509) (0.851) (-2.150) 斗

自叫

なす 4.6173**ホ 0.5357事事* 0.6599・*市 6.0411本 0.1945 -0.7603* 1971年 1991年 0.9634 1.9086 66.120 

一とさロ剛山じ罰← (6.089) (-4.942) (5.139) (1.780) (0.937) (-1.743) 

キャベツ 10.788* * * -0.1592'" *事 -0.1174ホ* 4.6227 0.0429 0.4609 1981年 1991年 0.9628 1.8819 87.698 
(26.26) (-5.540) (-2.521) (-1.478) (-0.517) (1.339) 

ねぎ 5.4855*** ー0.2388 0.3912* * 0.9308 0.0337 0.0280 1963年 1982年 0.9759 1.8142 76.036 
(5.360) (-1.442) (2.343) (-0.432) (0.195) (0.107) 

だいこん 7.3421寧準* -0.2929 0.2991事 1.2970 -0.2381 0.2282 1963年 1995年 0.7514 2.0649 77 .662 
(7.342) (-2.064) (1.884) (-0.471) (司1.015) (0.657) 

にんじん 6.7565*事* -0.3404事事事 0.2798事事事 一0.0987 0.1161 ー0.0201 1966年 1994年 0.9887 1.9006 92.612 
(9.691) (-5.875) (3.245) (-0.057) (1.184) (-0.103) 

(資料)総務庁統計局『家計調査年報J，r消費者物価指数年報J。
註 1)各品目の価格および生鮮野菜支出は総合消費者物価指数(1990年基準)で実質化。

註 2)括弧内数値はt-値。

註 3)場ホ市*事*はそれぞれ有意水準 1%，5%，10%でOと有意差があることを示す。
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値をパラメータの最尤推定値として採用する。

品目別需要関数の計測結果を表1に示す。自由

度修正済決定係数は14品目中 9品目でO.9以上の

値を示した。ほうれんそう， トマト，たまねぎ，

だいこん，ばれいしょについてはやや低い値であ

るが，概してモデルの統計的なフィッ卜は良好と

みてよかろう。また， Durbin-Watson統計量から，

誤差項に統計的に有意な1階の自己相関は認めら

れない。

時間経路パラメータの推定値ならびに変動成分

パラメータの推定値の統計的有意性をみると，構

造変化時点について，レタス，たまねぎ， トマト，

ピーマンの4品目は，高度経済成長期の比較的短

期間に構造変化を経験したのに対し，ほうれんそ

う，はくさい，ばれいしょ，さといも，きゅうり，

なすの 6品目は，相対的に長期にわたって構造変

化が徐々に進展したことが示唆される。一方，キャ

ベツ，ねぎ，だいこん，にんじんの 4品目につい

ては，変動成分パラメータの推定値が全て統計的

にOと有意差をもたず，従って計測期間内に構造

変化が存在したという仮説は棄却される。ここで

高度経済成長期の比較的短期間における構造変化

が認められた品目は，たまねぎを除いて，食生活

の洋風化の流れの中でわが国の家計消費に定着し

たいわゆる西洋野菜であり，一方，相対的に長期

にわたる構造変化が示唆された品目，および計測

期間内に構造変化が認められなかった品目は，比

較的古くからわが国の食生活に定着していたもの

である。

価格と支出の変動成分パラメータ σp，σEの

推定値から構造変化の前後での弾力性の変化をみ

ると，ほうれんそうがより価格弾力的に，たまね

ぎ， トマト，ピーマン，ばれいしょ，さといもが

より価格非難力的になったこと，また，ほうれん

そうがより支出弾力的に， レタス，はくさい，さ

といも，きゅうり，なすがより支出非弾力的になっ

たことが窺われる。

3.品目聞の相互依存関係を考慮した構造変化仮

説の検証

1 )分析方法

前節では，需要量を自己価格と支出および時間

的変化経路んによって説明する単純な単一方程

4 

式モデルを用い，品目別に構造変化仮説の検証を

行った。しかし，ある品目の需要構造の変化はそ

の関連品目の需要に影響を及ぼし，その結果，品

目悶の代替・補完関係にも変化が生ずることが十

分推測される。また，単一需要方程式によるアプ

ローチは，説明変数の選択基準が柔軟であり，更

に，前節で採用した両対数線形モデルの場合には，

パラメータがそのまま需要弾力性を表すため結果

の解釈が容易であるなど，実証的観点から多くの

利便性を有するが，その反面，収支均等条件(予

算制約)，価格と総支出に関する零次同次性条件

(以下，同次性条件と略す)，代替効果の対称性

条件(以下，対称性条件と略す)といった需要理

論からの制約は考慮に入れられず，理論との結び

付きは希薄である。

そこで本節では，関連品目との相互依存関係が

明示的に考慮され，また理論とのリンケージが保

持されるという点において，方法論的により望ま

しいと考えられる需要体系分析の枠組みで構造変

化仮説の検証を行うことにする。分析モデルとし

て gradualswitching regression modelをalmost

ideal demand system (AIDS， Deaton and Muell-

bauer [7])の線形近似モデル(Iinear approximate 

AIDS， LA / AIDS) (註 3)に組み込んだ Mos-

c凶1iand Meilke [21]による以下のような需要体

系を適用する(註4)。

Wit =円+8 i ht + :i.j ( 1 ij十 πijht) lnPjt 
+ (ん+仇ht)ln (Yt / P) + eit Y i (2) 

lnP= :i.j的lntj (3) 

(tE{!，…， r s}) 

h/=j(t-rS)/(rF-rS) (tE{rs....，rF}) (4) 

(tE{rF，"'， T}) 

但し， αi' si， rij， Oi' 仇， π1)はパラメー

タ Wiは品目 iの支出比率，P;は品目 iの価格，

PはStoneの価格指数 eitは誤差項である。需

要体系(2)ー(4)は，次のような需要理論からの一般

的制約条件を満たさなければならない。

ヱaα1，ヱi1 ij = 0， :i.i s i = 0 ， 

:i... 8.. = 0， :i.i庁 ij=0， :i.i仇=0，

:i.ieit = 0 収支均等条件)(5) 

:i.j 1 ij = 0， :i.j 11: ij = 0 (同次性条件)(6) 
1ij=1ji，11:ij=庁長 (対称性条件)(7) 

計測に当たっては，時系列データを用いる点を
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計測に当たっては，時系列データを用いる点を

考慮し， (2)の階差をとった，

t::. Wit = 0 i t::. ht + 2.; [ r ij t::. In P;t 
+ lrij t::. (htlnあt)]+βi t::. In (Yt I P) 
+ Y'i t::. [htln (ytl P)] + Uit Y i (2') 

なる差分方程式体系を用いる(註 5)。但しAは

階差オペレータであり，誤差項Uitは，

E (Uit) = 0 (8) 

ωV (Uit， tψ=ωij<∞ (9) 

COV (Uit， Ujs) = 0 ( t宇 s) (10) 

なる多変量正規分布に従うと仮定する (ωりは定

数)0 (2')， (3)， (4)に制約条件(5)-(7)を課した需要

体系を， Zellner [30] による seeminglyunrelated 

regression (SUR)の効率的推定法に反復を付した

iterative seemingly unrelated regression (ITSUR， 

Kmenta and Gilbert [18])によって同時推定する

(註6)。

2)分析対象とデータ

需要体系(2)-(4)においては，全ての品目の需要

構造が同ーの時間的変化経路htに従って変化す

ることが仮定されるので，前節における単一需要

方程式による品目別の分析結果から，ほぼ同ーの

構造変化時点を仮定しうると判断される品目を中

心に分析対象品目を選択する。すなわち，高度経

済成長期の比較的短期間に構造変化を経験したこ

とが示唆された，レタス，たまねぎ，トマト，ピー

マンの 4品目，そして，前節において構造変化仮

説は採択されなかったが，松田 [19]において野

菜サラダ等の素材としてレタス， トマトと相互依

存関係にあることが示されているキャベツ，更に，

f家計調査年報jにおける「生鮮野菜」からこれ

ら5品目を除いた残りの品目を「その他の生鮮野

菜jとして集計したもの一一以上 6品目を本

節における分析対象とする。

また，データは基本的に前節に同じであるが，

計測期間については， レタスのデータ期間に合わ

せて1965年から1995年までの31年間とし，また，

価格 (p;)と実質支出 (yIP)の系列は対数変

換を施す前にそれぞれの標本平均で除すことに

よって規準化する。

5 

3)計測結果

探索された時間経路パラメータの最尤推定値は，

( rsてrJう=(1965年， 1982年)
であり，このときの需要体系(2')，(3)， (4)の計測

結果を表2に示す。なお，計測の段階でその他の

生鮮野菜の需要方程式が体系から外されている。

レタスとピーマンの需要方程式の決定係数がやや

低いものの，計測式(2')が差分形である点を考慮

すれば，各需要方程式の統計的なフィットは概ね

良好といえよう。また， Durbin-Watson統計量か

ら，誤差項に統計的に有意な 1階の自己相聞は認

められない。

変動成分パラメータの推定値の有意性から，全

計測期間を通じて構造変化が存在しなかったとい

う仮説は棄却されるとともに， 1965年に開始し

1982年に終了するような需要構造の変化が存在し

たという仮説が採択される。そして，その構造変

化は需要方程式の切片および価格・支出パラメー

タの時間的変化によって捉えられることが示され

る。このことはまた，表3 (註7)における各パ

ラメータの構造変化仮説に関する尤度比検定(註

8 )の結果からも支持される。

また表3によると，全計測期間にわたる漸進的

構造変化，すなわちタイムトレンドによって生鮮

野菜需要の構造変化が捉えられるという仮説は棄

却される。更に表4には，より一般的に，構造変

化時点のオルターナティヴを尤度比検定によって

検出した結果を掲げる。これによると，構造変化

時点としてみなしうるのは，その始期については

1965年ないし1966年，また，終期については1973

年， 1980年， 1981年， 1982年のいずれかという，

かなり少数の組み合わせに統計的に絞られること

がみてとれる。なお，計測期間の制約から，構造

変化が1964年以前に開始したという可能性，或い

は1972年以前に終了したという可能性も否定しえ

ない。

さて，構造変化が生鮮野菜需要に与えた影響に

ついて検討していく。まず，説明変数の標本平均

で評価する場合，切片の変動成分パラメータは，

構造変化の偏向，すなわち，価格と支出の水準を

不変とした場合における構造変化前後の支出比率

の差異を表す(註 9)。表5における構造変化の

偏向の推定値は，価格と支出の水準を不変とした
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実質価格

/' 

Durbin-Watson 

統計量

2.1097 

決定係数

0.9698 

生鮮野菜

支出

5.9155事
( -1.682) 

3.7826 
(0.913) 

その他の生鮮野菜

-2.6908ホ*ホ

(-4.058) 

1.0482 
(1.178) 

ピーマン

0.3811 
(ー1.397)

0.2227 
(0.618) 

トマト

-0.1886 
(-0.321) 

0.9358 
(ー1.231) 

たまねぎ

0.1084 
(-0.513) 

-0.0987 
(-0.361) 

レタス

-0.2960 
(-0.745) 

0.1190 
(0.257) 

キャベツ

3.6648事*事

(11. 52) 

-0.3554 
(ー0.834)

切片需要方程式

キャベツ

1.4183 0.8271 5.0467 
(-1.211) 

6.6597 
(1.419) 

0.9332 
(1.168) 

ー2.6519ホ*事

(ー2.743)

0.9173** 
(2.145) 

-0.9637* 
(ー1.911)

2.9010車場*

(-2.924) 

2.7485市*
(2.507) 

ー0.0446
(-0.178) 

-0.0143 
(ー0.050)

1.3910 
(1.453) 

0.7623 
(0.777) 

0.2960 
(-0.745) 

0.1190 
(0.257) 

-1.2406傘
( -1.876) 

レタス

洪
積
脳
連
円
山
判
鴻
裁
部
構

2.6219 0.9842 5.3923 
(ー1.617)

3.0804 
(0.778) 

2.6469*場感

(ー4.969)

-0.9725 
(ー1.363) 

-0.2151 
(ー1.125)

0.3040 
(1.313) 

0.9034** 
(-2.193) 

0.3834 
(0.761) 

3.9185市$寧

(18.76) 

0.3981 
(1.422) 

ー0.0446
(-0.178) 

-0.0143 
(-0.050) 

0.1084 
(ー0.513)

-0.0987 
(ー0.361)

2.8608事掌*

(5.091) 

たまねぎ

拙
州
日

ω獄

1. 7212 0.8709 4.4343 
(0.646) 

-3.8669 
(ー0.494)

-0.3921 
(-0.199) 

-1. 5238 
(ー0.617)

-0.4545 
(ー0.448)

0.0244 
(0.021) 

4.8396 * * 
(2.074) 

0.6966 
(-0.255) 

-0.9034** 
(ー2.193)

0.3834 
(0.761) 

-2.9010寧事事

(-2.924) 

2.7485** 

(2.507) 

0.1886 
(-0.321) 

0.9358 
( -1.231) 

0.3761 
(-0.574) 

トマト

。、

2.4110 0.7696 ー7.1492*事
(-2.415) 

7.9098* * 
(2.317) 

0.5807 
(0.734) 

1.6362* 
(ー1.677) 

ー0.4474
(-0.747) 

2.0489・*ホ

(2.729) 

-0.4545 
(-0.448) 

0.0244 
(0.021) 

0.2151 
(ー1.125)

0.3040 
(1.313) 

0.9173事*

(2.145) 

-0.9637* 
(-1.911) 

0.3811 
(-1.397) 

0.2227 
(0.618) 

-0.7369 
(-0.652) 

ピーマン

。‘1793
(0.367) 

'F (構造変化終期) =1982年。

(資料)表 1に同じ。

註 1)各品目の価格および生鮮野菜支出は総合消費者物価指数(1990年基準)で実質化。

議 2)各需要方程式について，上段の数値は罰定成分パラメータの推定値を，下段の数値は変動成分パラメータの推定値を表す。

註3)各推定パラメータに102を乗じた値が示されている。

註4)括弧内数値はt-値。

註5)決定係数および DurbiIトWatson統計量は，各品目の支出比率の観察値を被説明変数.LAlAIDSによるその推定値を説明変数とする回帰から得られたものである。

註6)事事事，事はそれぞれ有意水準 1%. 5%.10%でOと有意差があることを示す。

註7)対数尤度は828.2080 時間経路パラメータの最尤推定値はむ(構造変化始期)=1965年，
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表3 傍造変化仮説に関する尤度比検定の結果

構造変化仮説 自由度(制約数) 21n ，¥ X~.Ol Xo田 X 0.10 

全てのパラメータに 20 89.507 37.566 31.410 28.412 

関して構造変化な L

切片に関して 5 10.269 15.086 11.071 9.236 

矯造変化なし

価格・支出のパラメータ 15 39.721 30.578 24.996 22.307 

に関して構造変化なし

金計測期間にわたる 2 24.672 9.210 5.991 4.605 

漸進的構造変化

註 1) ，¥は尤度比を表す。

註 2) X~.o]， X~ 田I X ~.1Oはそれぞれ X 2分布の 1%.5%.10%臨界値を表す。

場合に，構造変化によってキャベ、ツの支出比率が

約26%減少し，レタスの支出比率が約95%憎加す

ることを意味する。従って，構造変化は価格・支

出水準一定の下で，キャベツの需要を減少させレ

表4 構造変化時点のオルターナティヴ

始期 終期 21nλ 

1965年 1973年 4.206**事

1965年 1980年 7.613* 

1965年 1981年 1.752事*事

1965年 1983年 1. 736* *事

1966年 1973年 4.505ホホ事

1966年 1981年 6.064 * 

1966年 1982年 3.247本市場

1966年 1983年 5.251ホ*

註 1)最尤推定値 (τt，，;)を除く構造変化時点の組み
合わせの中から，尤度比検定によって検出されたも

のである。

註 2) Aは尤度比を表す。
註 3)**事*ホ*はそれぞれX2分布(自由度2)の90%.
95%. 99%信頼領域に合まれることを示す。

タスの需要を増加させるような偏向を伴っていた

こと，また推定値の有意性の点から，たまねぎ，

トマト，ピーマン，その他の生鮮野菜の需要に対

しては偏向をもたなかったことが示唆される。更

に，全ての品目について構造変化の偏向が存在し

ないという仮説に対して Wald検定を行うと，そ

のx2統計量は X2(5)= 74.458となり，当該仮説
は有意水準 1%で棄却される。

次に，需要弾力性一一M紅 shallの価格弾力性，

支出弾力性ならびに代替弾力性一ーについてみ

ることにする。需要弾力性はパラメータの推定値

と外生変数の観察値とから算出されるが，外生値

の相違に起因する弾力性の偏向を除去するため，

外生データについては全てその標本平均で弾力性

を評価する。従って， Marshallの価格弾力性 eij' 

支出弾力性叫，代替の弾力性σqは，パラメータ

ム "Yij， θ， ，仇， πりの推定{直と支出比率 Wj
の標本平均的とから次式によりそれぞれ算出さ

れる(註10)。

表5 構造変化の偏向

キャベツ レタス たまねぎ トマト ピーマン その他の生鮮野菜

構造変化の偏向 ー1.2406* 2.8608事事常 ー0.3761 0.7369 0.1793 0.6865 
(-1.876) (5.091) (-0.574) ( -0.652) (0.367) (-0.354) 

平均支出比率(%) 4.7882 2.9983 4.6177 7.1712 2.1237 78.301 

註 1)構造変化の偏向は，構造変化前後の支出比率の差異を，各品目の価格および生鮮野菜支出の標本平均において評

価Lたものである。

託 2)構造変化の偏向は各推定値に102を乗じた値が示されている。

註 3)括弧内数値はt値。

註 4) *事* *はそれぞれ有意水準 1%. 10%でOと有意差があることを示す。

註 5)Wald検定統計量:X2(5) =74.458。

7 
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EjJ =-Oij十人ijI (間一 θj)

ーム (Wj-θj) I (Wjーθj) 。1)
Eij = -0 ij + ( r ij + 1( jj) I Wj 
一(凡+砂j)wjlWj ・(11')

マf=1+ムI(Wj -8 j ) (12) 

マ1=1+(孔+札)I Wj 02') 

uJ = 1 -oijl (均一り
+ r ijl[(wj -8j )(Wj -8)J (13) 

uij = 1 -0 ij I Wj + ( r ij +πij) I(wj Wj) 03') 
但し，添え字b，aはそれぞれ構造変化前，構造

変化後の需要弾力性であることを示す。また，

OijはKroneckerdelta ( i = jのとき 1， 宇jの
とき 0)である。

表 6には，構造変化前後における Marshallの

需要弾力性の推定値が掲げられている。統計的に

有意な推定値について，構造変化前においては

ピーマン，その他の生鮮野菜の自己価格弾力性，

その他の生鮮野菜の価格に対するピーマンの需要

弾力性の絶対値が1より大きく，また，ピーマン

の支出弾力性が負値であったが，構造変化後にお

いては価格弾力性は自己弾力性，交差弾力性とも

に非弾力的であり，また，支出弾力性は全て正値

をとっている。構造変化後の推定値は，自己価格，

関連品目の価格変化に対する野菜の需要反応は比

較的小さいという経験的事実と整合的である。

表 7に示された，構造変化前後の Marshallの

需要弾力性の差異をみると，ピーマン，その他の

生鮮野菜の自己価格弾力性，キャベツの価格に対

するその他の生鮮野菜の需要弾力性，レタスの価

格に対するトマト，ピーマン，その他の生鮮野菜

表6 Marshallの需要弾力性の推定値

価格
需要品目

キャベツ レタス たまねぎ トマト ピーマン その他の生鮮野菜

栴造変化前

キャベツ -0.3330ホ*事ー0.0477 0.0310 0.0463 0.0441 
(-3.900) (ー0.731) (0.567) (0.504) (ー1.014)

レタス 0.0603 9.1645t 1.5082 ー18.192 7.3836 
(0.028) (0.212) (0.231) (-0.244) (0.242) 

たまねぎ 0.0434 0.0074 0.1614 -0.0955 ー0.0221
(0.749) (-0.148) ( -1.413) (ー1.067) (-0.576) 

トマト ー0.0577 ー0.3676事*市 0.1422 -0.4324 -0.0684 
(-0.769) (-2.962) (-1.623) (-1.468) (-0.528) 

ピーマン 0.0257 0.4769* 0.0730 0.0570 -1.1586事**
(0.200) (l.761) (0.496) (0.114) (-3.856) 

その{也の 0.0486**市 0.0115 -0.0456市申ホ ー0.0241 0.0027 
生鮮野菜 (-4.679) (1.200) (ー4.246) (ーl.l37) (0.288) 

構造変化後

キャベツ ー0.2875* * *ー0.0236 -0.0227 -0.2029事**ー0.0236
(-7.044) (-0.856) (-0.761) (-2.967) (-0.765) 

レタス -0.0848* -0.2980場事事 -0.0445 -0.0894 0.0269 
(ー1.719) (伊5.025) ( -1.096) (-0.831) (-0.467) 

たまねぎ -0.0209 0.0023 0.0421 ー0.0767 0.0299 
(-0.658) (0.098) (ーl.l74) (-1.385) (1.279) 

トマト -0.1606"*事 -0.0236 ー0.0762車場 0.4280* ..事 0.0617
(-3.396) (-0.547) (ー2.146) (-2.999) (ー1.209) 

ピーマン 0.0917 0.0326 0.0253 0.2282 -0.2535 * 
(ーl.l74) (-0.402) (0.481) (ー1.267) (ー1.918)

その他の -0.0219・*" -0.0225場指" -0.0471 *事$ ー0.0258 0.0139** 
生鮮野菜 (-3.571) (-3.933) (-8.671) (-1.563) (-2.311) 

註1)各品目の支出比率の標本平均において評価Lた需要弾力性である。
註2)各品目の価格および生鮮野菜支出は総合消費者物価指数 (1990年基準)で実質化。
註3)括弧内数値はt-値。
註4)ホホホ"*事はそれぞれ有意水準 1%， 5 %， 10%でOと有意差があることを示す。
註5)tは理論的符号条件を満たさないことを示す。
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0.3287 
(0.668) 

35.770 
(0.258) 

0.3229 
(0.596) 

ー0.4925
(-0.552) 

3.2029*事
(2.520) 

1.1373 *車市

(-9.259) 

0.0057 
(0.021) 

ー0.9945"* 
( -2.423) 

-0.3918 
(-1.379) 

ー0.3291
( -0.877) 

-0.7775 
( -1.464) 

-0.8879事.."
(-15.11) 

生鮮野菜
支 出

0.0188 
(0.033) 

-35.695 
(-0.248) 

0.0798 
(-0.123) 

1. 5607* 
(1.724) 

2.6769* 
(ー1.924) 

1. 2414事*場
(9.554) 

0.5546 * 
(1.791) 

1.5380事....
(3.703) 

0.4993 
(1.550) 

1.0791・*ホ
(3.170) 

1. 3582"事キ
(2.624) 

1.0192事*ホ
(18.77) 
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表7 構造変化前後の Marshallの需要弾力性の差異

価格 生鮮野菜
需要品目

支 出キャベツ レタス たまねぎ トマト ピーマン その他の生鮮野菜

キャベツ 0.0454 0.0241 -0.0537 -0.2492* 0.0205 -0.3230 0.5358 
(0.449) (0.303) (-0.795) (-1.891) (0.329) (-0.512) (0.762) 

レタス ー0.1451 -9.4624 1.5527 18.102 ー7.4105 -36.765 37.233 
(-0.066) (-0.219) (-0.238) (0.243) (-0.243) (-0.265) (0.259) 

たまねぎ 0.0643 0.0097 0.1193 0.0188 0.0520 -0.7147 0.5791 
(-0.908) (0.169) (0.982) (0.168) (1.104) (ー1.067) (0.738) 

トマト -0.1029 0.3440様車 0.0661 0.0044 0.0067 0.1634 0.4816 
(-1.036) (2.476) (0.663) (0.013) (0.044) (0.158) ( -0.463) 

ピーマン -0.1174 ー0.5094寧 0.0477 0.2852 0.9051 *事 -3.9804 *本市 4.0350*事
(-0.691) ( -1.704) (-0.291) (-0.495) (2.460) (-2.682) (2.558) 

その他の 0.0267事* ー0.0340車市* -0.0015 0.0018 -0.0165 0.2494 * ー0.2222
生鮮野菜 (2.057) (-2.956) (-0.122) (-0.064) (ー1.431) (I.697) (-1.456) 

註1)括弧内数値はt-値。
註2)*キホ，ホ* *はそれぞれ有意水準 1%. 5 %. 10%でOと有意差があることを示す。

註3)Wald検定統計量:ド(25)=44.6380 

の需要弾力性， トマトの価格に対するキャベツの

需要弾力性，その他の生鮮野菜の価格に対する

ピーマンの需要弾力性，およびピーマンの支出弾

力性について，統計的に有意な変化が認められる。

構造変化の前後で全ての Marshallの需要弾力性

が不変であるという仮説に対する Wald検定のx2

統計量はX2(25)=44.638となり，当該仮説は有

意水準 1%で棄却される。これらの結果より，構

造変化によって価格・支出の変化に対する需要の

反応に変化があったとみることができる。

一方，品目聞の代替・補完関係を需要の代替弾

力性によって捉えたのが表8である。これによる

と，構造変化前には，キャベツとその他の生鮮野

菜，たまねぎとその他の生鮮野菜， トマトとその

他の生鮮野菜，ピーマンとその他の生鮮野菜との

聞に統計的に有意な代替関係が認められたが，構

造変化を経てこれらのうち，たまねぎとその他の

生鮮野菜，ピーマンとその他の生鮮野菜との代替

関係が消滅し，代わってキャベツとトマトとの聞

に有意な弾力的補完関係，また，たまねぎとピー

マンとの聞に弾力的代替関係が現れたことが認め

られる。

更に，表9に示された構造変化前後の需要の代

替弾力性の差異をみると，ピーマンの自己弾力性，

ピーマンとその他の生鮮野菜との交差弾力性に有

意な変化があったことがみてとれる。しかし，構

造変化の前後で全ての需要の代替弾力性が不変で

9 

あるという仮説に対する Wald検定のX2統計量は

X2(15) =20. 284で，当該仮説は有意水準10%で

採択され，構造変化は品目聞の代替・補完関係に

は全体として変化をもたらさなかったことが示唆

される。

価格変化の需要に対する効果を代替効果と所得

効果とに二分して考えるとき，このことは，構造

変化が代替効果には変化をもたらさなかったこと

を意味する。それにもかかわらず，先にみたよう

にMarshallの価格弾力性一一一価格変化に対する

需要反応ーーに変化が認められたのは，構造変

化が所得効果を変化させたために他ならない。す

なわち，構造変化を経験したことによって，消費

者が満足水準を不変に保つために相対的に高価に

なった品目を相対的に安価になった品目で代替す

る程度には変化は生じなかったが，一方，価格比

が不変の下で所得が変化したときの需要反応の程

度は変じたということになる。

4.結

本稿ではまず，単一需要方程式の推定により，

指定野菜14品目について品目別に構造変化の特質

を抽出・分類し，次に，その結果に基づいて選択

された 6品目について需要体系分析の枠組みで，

品目聞の相互依存関係を考慮しながら，構造変化

の始期と終期，偏向，構造変化の前後における価

格・支出弾力性ならびに代替・補完関係の変化と



キャベツ

レタス

たまねぎ

トマト

ピーマン

その他の

生鮮野菜

キャベツ

レタス

たまねぎ

トマト

ピーマン

その他の
生鮮野菜

註)表6に同じ。

キャベツ

レタス

たまねぎ

トマト

ピーマン

その他の
生鮮野菜

註1)括弧内数値はt-値。
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表8 需要の代替弾力性の推定値

キャベツ レタス たまねぎ トマト

構造変化前

-5.5040場事* -34.695 0.6398 0.6044 
(-5.448) (-0.231) (0.911) (0.495) 

6628.0t -5.4932 -265.73 
(0.114) (-0.121) (-0.242) 

-3.3120ホ -1.2877 
(-1.928) (-1.174) 

ー3.9067
(-1. 015) 

構造変化後

5.4500" * * -0.2325 0.0632 -2.2746事事

(-6.825) (-0.248) (0.109) (-2.462) 

-8.3996事事権 0.5750 0.2908 
(-4.047) (0.733) (0.190) 

0.4122 ー0.5705
(-0.581) (-0.765) 

-4.8885事車

(-2.409) 

表9 構造変化前後の需要の代替弾力性の差異

キャベツ レタス たまねぎ トマト

0.0539 34.462 0.5767 ー2.8790
(0.036) (0.229) (-0.568) (-1.620) 

6636.4 6.0682 266.02 
(-0.114) (0.134) (0.242) 

2.8999 0.7172 
(1. 509) (0.510) 

0.9818 
(-0.211) 

註 2)‘へ'はそれぞれ有意水準5%， 10%でOと有意差があることを示す。

註 3)Wald検定統計量:X2(15) =20.2840 
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ピーマン その他の生鮮野菜

-2.2508 0.4350傘嚇事

(-0.973) (2.640) 

344.05 9.5908 
(0.232) (0.298) 

-1.2151 0.3290* 
(-0.588) (1.881) 

ー1.9557 0.9372事ホ事

(-0.299) (2.939) 

-62.266 *事* 1.3781* ** 
(ー2.803) (2.864) 

-0.1985*車場

(-3.082) 

-0.5577 0.5619"事事

(-0.375) (4.635) 

0.2721 0.2679 
(0.098) (1.304) 

1.9063" -0.0010 
(1. 700) (-0.009) 

1.8241 0.6588"取市

(-0.738) (2.745) 

ー10.579 0.3653 
(-1.651) (1.239) 

-0.1148惨事*

(-3.310) 

ピーマン その他の生鮮野菜

1.6931 0.1270 
(0.530) (0.566) 

-343.78 -9.3228 
(-0.232) (-0.290) 

3.1214 -0.3300 
(1.269) (ー1.517) 

0.1315 ー0.2784
(0.017) (-0.674) 

51.686市市 -1.0128市

(2.121) (-1. 704) 

0.0837 
(1.133) 
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その特徴等について分析を行った。分析の結果得

られた主なファインディングズは以下のように要

約される。

まず，品目別の単一需要方程式によるアプロー

チの結果，指定野菜のうち，レタス，たまねぎ，

トマト，ピーマンは，高度経済成長期の比較的短

期間に構造変化を経験したこと，またそれに対し，

ほうれんそう，はくさい，ばれいしょ，さといも，

きゅうり，なすについては，相対的に長期にわたっ

て構造変化が徐々に進展したことが示唆された。

次に，キャベツ，レタス，たまねぎ， トマト，

ピーマン，ならびにその他の生鮮野菜の 6品目に

関する需要体系分析の結果，構造変化は1960年代

半ばに開始し， 1980年代初頭または1970年代初め

に終了したこと，そしてその構造変化は，需要方

程式の切片および価格・支出パラメータの時間的

変化によって捉えられることが示された。更に，

構造変化の特徴として，価格と支出の水準を不変

とした場合にキャベツの需要を減少させレタスの

需要を増加させるような偏向を伴っていたこと，

また，価格・支出の変化に対する需要の反応に変

化をもたらしたこと，そして，構造変化後におけ

る価格・支出変化に対する需要反応は生鮮野菜需

要に関するI通念と符合すること，しかし，品目聞

の代替・補完関係には全体として変化をもたらさ

なかったこと，が員習められた。

なお，需要体系分析の対象品目は，本稿で選択

された 6品目以外にも様々な組み合わせが考えら

れ，それらの分析から新たな知見が得られること

が予想されるが，この点に関しては次のステップ

とし稿を改めて取り組みたい。

詮

(註 1)本稿では，消費者の効用関数に関して分離可能

性を仮定している。これは，消費者がまず第 1段階

において，例えば穀類，肉類，野菜，…といった種今

の財グループに対する支出の配分を決定し，次に第

2段階において，各財グループの部分効用関数を極

大化するようにグループ内の諸品目に対する支出の

配分を決定する，という 2段階予算配分(two-stage 

budgeting)を意味する。本稿で推定される需要関数

は，そのうち第2段階の需要(conditional or second-

stage demand )に関するものである。なお，効用関
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数の分離可能性についての詳細は， Gol合nanand

Uzawa [10] を，また 2段階予算配分については，

Gorman [11]， Deaton and Muellbauer [8]. pp. 123 

-127等をそれぞれ参照されたい。

(註2)本稿における構造変化とは，需要方程式のパラ

メータの変化として把握されるものである。従前の

実証研究では，構造変化をパラメータの突発的な変

化として捉えることが多かったが，本稿では，それ

に加えてパラメータの漸進的な変化，更にその極端

な場合としてタイムトレンドをも包摂する，より広

義の概念として構造変化を定義していることに注意

されたい。

(註 3) Stoneの価格指数による AIDSの線形近似およ

びその計測上の利点については Dωtonand Muell-

bauer [ 7]. p. 316において示されているが， “Iinear 

approximate" almost ideal demand systemという名称

は，筆者の知る限りでは. Branciforti and Green [4]. 

p.512において用いられたのが最初で，その略称で

ある LA/ AIDSは. AIDSの線形近似モデルの呼称

としてその後最も一般的に用いられている。これに

対して. Buse [5]は，“Iinearized"almost ideal de-

mand system (LAIDS)という呼称を採用している。

(註 4) Moschini and Meilke [21] は，この需要体系を

米国における生鮮肉需要の構造変化に関する分析に

適用している。また，津田学・津田裕 [28] は，同

様のモデルを用いて，わが国の家計生鮮肉需要の構

造変化仮説の検証を行っている。

(註 5)時系列データを用いる際に階差をとることの有

効性については. Hendry and Mizon [15] を参照さ

れたい。

(註6)誤差項に関する仮定(8)ー(10)の下で. ITSURはパ

ラメータの最尤推定値を与える(Oberhofer and 

Kmenta [23] )。なお収支均等条件より，すなわち，

~; fJ.w; = 0であることより，需要方程式の誤差項

の共分散行列は特異となる。従って，共分散行列を

非特異化するため，需要方程式のうちのI本が体系推

定から外されるが，どの需要方程式が外されても推

定結果は不変である (Barten[3]， pp.24-27)。

(註 7)本節では計測に当たって価格と実質支出のデー

タ系列を規準化しているが，これは，標本平均にお

ける価格と実質支出の対数値を 0とすることによっ

て，構造変化の偏向に関する分析を明快にするため

の操作である。従って，規準化前のデータによる計

担IJ結果と規準化後のデータによる計測結果との差異

は，切片の変動成分パラメータの推定値に表れるの

みであって，実質的に計測結果の同等性が保たれ，

需要体系の尤度も不変である。また.r全てのパラメー
タに関して構造変化なしjの需要体系の場合には，

階差をとる際に規準化の影響が全て相殺されること

になる。しかし.r切片に関して構造変化なし」の需
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要体系では，規準化による影響が切片に吸収されず，

規準化前後の計測結果は全く異なったものとなるの

で，この場合は規準化前のデータを用いて計測した

際の尤度を採用している。

(註8)0*， 0をそれぞれ当該モデル(パラメータの

最尤推定値を与えるモデル)，代替モデルのパラメー

タベクトルとし，また，L (・)を尤度関数 kを

当該モデルから代替モデルを得るのに必要な制約数

とすると，尤度比Aは).=L(O)/L(O事)と定義

され，このとき統計量一21n).は漸近的に自由度k

のx2分布に従う。 (Judge， et al. [17])。
(註 9)ここでの偏向とは，価格と支出以外の要素が需

要に与える影響の変化，すなわち，習慣の変化等を

表すものと考えられる。

(註10)従来の研究において LA/AIDS 

Wi=αj +~j Yjjlntj + sjln (yIP) Y i 
lnP =玄jWj lntj 

の需要弾力性の算出に用いられてきた公式には，幾つ

かのヴァリエーションがみられるが，本稿において

採用される公式(11)-(13')は，主に Goddard[9]， 

Cha¥fant [6]， Moschini and Mei1ke [21]等に依拠し

ている。なお， Green and A1ston [12]， [13]， Buse 

[ 5]は， LA/ AIDSの需要弾力性について詳細な分

析・考察を行い，本稿で採用される公式を含め，そ

れまでの研究で適用されてきた LAIAIDSの需要弾

力性の公式が厳密には理論的に不正確であることを

指摘し，それぞれ彼らがより理論整合的とする公式

を導出している。例えば Marsha11の価格弾力性は，

Green and Alston [12] によると，gj (y， p)をMar-

sha1lの需要関数 (pは価格ベクトル)として，

εjj = dlngj (y， P )/ dlntj = -(J ij + dln Wj/ dlnpj 
=-(Jjj +( rjjーんdlnP/ dlnあ)/Wj 

dlnP / dlnPj = Wj + ~k 叩klnPk d 1n Wk / dlnPj 

= Wj +玄kWk lnPk (ε柑+(Jkj) 
を代入することによって，

εij = -lJ jj + r jj / Wj - s j Wj / Wj 
一(s j / Wj ) [~k Wk lnPk (εkj+(Jkj)](N-1) 

と導かれる。また， Buse [5]は，

εij = -(J ij + r ij / Wj -βjWj/叫
一(sj/W，)丸Y師lnPi (N-2) 

なる定式化をより適当としている。一方，本稿で採用

される(11)，(11 ')は支出比率を外生的に扱うことによっ

て，すなわち，dlnP / dlnPi = Wjと仮定することに
よって， Green and A1ston [12]の公式 (N-1 )を

簡略化したものに栢当する

εij = -(J jj + r ij / Wj - s j Wj / Wj ( N -3 ) 

に基づいている。 Greenand A1ston [12]， Buse [ 5] 

は，それぞれ公式 (N-1)，(N-2)を推奨してい

るが，これらの公式と (N-3)による弾力性推定値
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の誤差は比較的小さいことがGreenand A1ston [12]， 

Buse [5]， A1ston， et al. [2]において例証されてい

る。また.公式 (N-3)は現在まで最も広範に適用

されている公式であること，更に，推定が比較的簡便

であるという実践的観点から，本稿では公式 (N-3) 

にままづく定式化(ll)，01')を採用することにする。
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