
は じ め に

経済が速やかに発展する上では，市場環境が

整備され資源が効率的に配分されることが望ま

れる。市場環境の整備には様々な側面がある

が，本論文で考察するのは市場の空間的カヴァ

レッジ，とくに，国内市場の統合度である。国

内市場が統合されているかどうか知ることは，

国全体をひとつの経済として捉えてよいのか，

つまり，国全体のレヴェルで政策（たとえば産

業政策，貿易政策など）を考えてよいのか，と

いうことを知ることになる。

これ以外にも，穀物市場の統合度を知ること

は，低所得国の食糧不足問題への対処方法に重

要な示唆を与える［Ravallion 1987］。食糧の地

域的過不足の解決を市場に任せて満足のいく結

果が得られるかどうかは，緊急性の高い課題で

ある。本稿で取り上げるインドでは，市場が農

村の貧困層に安価な食糧を十分に供給できない

という信念から，様々な介入が行われてきた。

価格統制や作物の強制供出，州間の裁定統制な

どはその一例である。こうした政策がどの程度

有効であり，市場の統合度にいかなる影響を与

えていたか，食糧価格にどのような影響を与え

てきたかは，食糧不足問題における市場と政府

の役割を考える際に欠かせない知識となる。他

にも，市場統合度の計測は，平時において農民

が直面している需給変動の空間的規模を数量的

に表わす作業にもなる。

以上のような問題意識から，本論文は，イン

ドにおける米の地域市場を題材に，時系列的手

法で国内市場の統合度を計測し，統制政策が統

合度に与えた効果を数量的に評価することを目

的とする。第Ⅰ節では，市場統合度をどのよう

にして計るのか基本的な考え方を述べ，仮説と

先行研究を示す。第Ⅱ節では，市場統合に影響

をもたらす可能性のある政府介入について簡単

に展望する。第Ⅲ節では，推計方法について議

論し，内生性について配慮したSaikkonen

（1991）の手法が示される。第Ⅳ節では，用い

たデータについて説明する。第Ⅴ節では推計結

果を検討し，統制の効果を計測する。最後に本

稿の発見と今後の課題を述べる。
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Ⅰ　基本的な考え方

１．統合度計測の考え方

もしも，２つの地域市場が経済的に完全統合

されていれば，２つの市場で成立する価格は等

しくなるはずである。両市場において競争が完

全であり，輸送費等のコストが存在しない場合

には，両市場間で裁定取引が活発に行われ，裁

定による超過利潤はゼロとなる。よって，両市

場で成立する価格は均等する。

むろん，現実には，隣接する２軒のスーパー

でさえ同一商品に価格差があることから，完全

な裁定活動というものは存在しない。よって，

経済的な結びつきが緊密であったとしても，各

地域市場価格は完全に均等せず，地域間価格差

が何らかの確率過程に従うなどの緩やかな経済

的統合を示すはずである。

このように，各地域市場の価格がどれだけ連

動しているかに着目すれば，各地域市場間の経

済的緊密性が把握できるはずである。とくに，

とある市場に与えられた価格ショックは，その

市場と統合されている市場にも伝わるはずであ

る。よって，地域間価格差が一定範囲内に収ま

ることは市場統合の必要条件といえる（注１）（注２）。

そこで，本論文では，価格データを用いて各地

域市場間の経済的結びつきを測定する。

価格データのみを用いる方法には，以下のよ

うな長所と短所がある。長所は，まず第１に，

価格が経済主体の行動を凝縮した情報であるた

め，裁定行動や地域ショックなどの結果をコン

パクトに提供することである。第２には，価格

は均質化した情報であるため，多くの地域，比

較的長い期間で，相互に比較可能な形で入手可

能なことである。本論文のように広大な国を対

象に時系列的手法を用いる際には，これらのメ

リットは大きい。

長所が価格の内生性のメリットであったのに

対し，短所も価格が内生変数であることに起因

する。つまり，データが内生変数のみであると

いうことは，構造的な解釈を与えられず，資源

配分の効率性が検討できない，ということでも

ある。たとえば，２つの地域の価格が連動して

いても，競争均衡の結果である以外に，寡占的

価格付けによって価格が連動している可能性

［Faminow and Benson 1990］や，政府が地域間

価格差を解消しようとした努力の結果である可

能性も否定できない。とくに，後述するように，

食糧政策として米の取引を規制していたインド

においては，後者の可能性を看過することはで

きない（注３）。また，もしも，裁定行動とは無関

係な確率的トレンドを共有している場合には，

見せかけの相関を捉えている可能性を排除でき

ない。

これらは重大な問題であるが，全国規模の長

期統計としては価格以外に利用可能な情報が不

足しているため，構造的な解釈を与えるのは困

難であり，多くの研究が同様の制約から同じア

プローチを用いている［Bassolet and Lutz 1999;

Fafchamps and Gavian 1995; Goodwin and

Schroeder 1991］（注４）。また，政府による価格差

蹌裁定蹉努力を考慮するため，介入の原資とな

る政府米貯蔵量を推計に含めることで一定の対

処を行った。こうした制約は満足な計測を阻む

ものであるが，本稿の目的は市場の統合度の測

定であり，裁定行動と無関係な確率的なトレン

ドを除去し，政府介入をコントロールした後に

は，価格だけで計測することができる。よって，

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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本論文では価格裁定式を推計する。

２．仮説

本論文では，平価成立をもって市場が統合さ

れていると見なす。具体的には，２種類の平価

成立が考えられる。ひとつは各地域の価格水準

が確率的に均等するもの，もうひとつは価格変

動率が確率的に均等するものである（蹇確率的

に蹉というのは，均等には誤差が伴うという意味

である）。アナロジーとしては，前者は国際経

済学における絶対的購買力平価，後者は相対的

購買力平価に相当する。

地域 i と地域 l において

pi,t = pl,t +εil,t （絶対），

g (pi,t) = g (pl,t) +εil,t （相対）．

ここで g (・)は変化率を示す。

通常のPPP推計式は以下の通りである。

ln pi,t = a+ b ln pl,t +εil,t, 盧

絶対的購買力平価説をテストするには，以下の

帰無仮説をテストする。

H0 : a=0，b=1．

相対的購買力仮説については，ln p の一階差分

を用いて盧式で同じ帰無仮説をテストすればよ

い。

本論文では蹇相対的蹉平価は取り上げず，蹌絶

対的蹉平価のみをテストする。各地域市場価格

はすべて非定常的で共和分テストが可能であ

り，非定常データを用いた推計の方が真のパラ

メタ a, b をより正確に推計できること（super-

consistency），そして，多くの場合には蹇相対

的蹉平価は蹇絶対的蹉平価を検討する共和分テ

ストにネストされるからである（注５）。

３．先行研究

PPPは国際経済学で最も盛んに実証されてき

たトピックのひとつである［Rogoff 1996］。主

要通貨間PPPの実証研究が盛んなのは，石油シ

ョックなどの特別な時期を除けば，裁定と無関

係なトレンドを主要各国間で共有する可能性が

少ないと考えられてきたためであろう。1980年

代に入って共和分（cointegration）の手法が開

発されてからは，主要通貨間PPPの実証研究は

さらに活発になった（注６）。共和分は非定常的な

変数間の線形関係を吟味できるために，絶対仮

説を直接検証できるメリットがあるためであ

る。

開発と農業の分野でも，市場統合の実証研究

は盛んに行われている。代表的なものをいくつ

か挙げると，Goodwin and Schroeder（1991）

は米国における畜牛市場の統合度を計測してい

る。彼らは1980年１月から87年９月までの週次

データを用いている。サンプル期間が長いた

め，さらに４つのサブサンプルに分割し，地域

間価格の関係にサブサンプル間で変化があるか

検討している。彼らが用いたのはADF（aug-

mented Dicky-Fuller）テストによる共和分検定

を含む７つのテストである。そして，合計280

のテストのうち，155のテストで裁定関係を確

認し，時間を通じて裁定関係にある地域数が増

えていることも確認した。さらに，共和分検定

の統計量を裁定に影響があると考えられる変数

に回帰させ，距離と負の関係，精肉業者集中度

と正の関係にあることを発見している。

Fafchamps and Gavian（1995）は，ニジェー

ルにおける38カ所の地域市場の統合を検討して

いる。15の家畜について1968年から98年までの

月次データを集め，38×37通りの順列について

ADFで共和分を検定し（注７），82～94%の地域で

共和分を棄却している。よって，著者たちは家

畜市場の統合度は低いと結論している。
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本論文と問題意識の近いBassolet and Lutz

（1999）は，ブルキナ・ファソにおける全国穀

物価格放送の影響を検討している。８つの地域

市場から収集した1990年から95年の週次データ

を用い，ADFの共和分テスト，グレインジャ

ー因果テスト，ペロンの構造変化テストを行っ

た。この結果，全国放送が裁定行動に与える影

響が有意ではないことを発見した。彼らは，情

報だけでなく，物的インフラが国内市場統合に

重要であることを強調している。

このように，先行研究の特徴は以下のように

まとめられる。

・週次または月次データを用いている。

・最も簡単な共和分のテスト（通常のOLS残

差に対するADFテスト）を用いている。

・価格の内生性が考慮されていない。

・各地域・価格の仮説棄却比率によって全体

的な結論を導いている。

以上の特徴に鑑み，本論文では以下のアプロ

ーチを取る。

本論文執筆の動機には，穀物市場がどれだけ

敏速に食糧過不足に対応できるかを明らかにす

ることがある。食糧供給の効率性には，既存の

貯蔵米をどれだけ敏速に再配分できるかに加

え，価格シグナルを受け取った生産者がどれだ

け機動的に販売行動を変化できるか，という２

つの行動が背景に考えられる。このため，貯蔵

米の全国総量が変わらず，生産者が販売意志を

変更できる期間を観察の単位期間としてとるこ

とが望ましい。生産者の販売行動を考えると，

最短期間は１カ月以上となるであろう。一方，

穀物の大まかな作柄は収穫期の遅くとも四半期

前には予測でき，同じ四半期内には重要な生産

意志決定も行われるため，市場や生産者が最新

の作柄情報に対応するのに要する時間は，長く

とも四半期であろう。よって，市場がショック

を伝える期間も１カ月から四半期が適切とな

る。本論文では，最大限の裁定行動を許容する

ため，データの単位期間は四半期とする。

次に，実際に市場が統合されている場合には

価格が内生になることを考慮して，推計には直

交投影（orthogonal projection）を適用する。内

生バイアス除去には，直行投影を応用した

Saikkonen（1991）の共和分推計方法を用いる。

最後に，考察の対象としてインドという広大

な国を取り上げているため，各地域間の仮説棄

却比率の平均値で一国全体の統合度を判断する

方法は，各地域間の統合度の違いをぼやかすの

で望ましくない（注８）。そこで本稿では，空間的

取引統制（zoning restrictions）や州境など，人

為的な障壁が裁定行動に与える影響に考察を限

定する。

Ⅱ　統制政策

以下では，本論文に関係する統制政策の概要

を先行研究をもとに簡単に展望する。インドで

は貧困対策の手段として，主要穀物の取引が政

府によって統制されていた。本論文に関係する

統制政策は，大きく分けて価格統制と裁定統制

である。前者は貧困層に安価な食糧を供給する

目的で行われ，後者はそれを補完するために行

われた。先行研究では，価格統制は実効性が低

く，裁定統制はいくらかの効力を持っていた，

との結論が大勢を占めている。

１．価格統制

価格統制はAgricultural Prices Commission

（APC）を中心に策定されていた。APCは蹇公

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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正な蹉価格（“fair” prices）を決め，多肥料技術

の採用を農民に奨励すべく，1965年に設立され

た。委員会は年に２回，穀物価格政策に関する

報告書を提出し，政府の推奨買上価格を示すこ

とになっていた［de Janvry and Subbarao 1986,

17］（注９）。

米の価格統制には２つの方法が採られた。ひ

とつは，支持価格（support prices）であり，植

え付け期前に公表される政府買上の最低価格で

ある。もうひとつは，供出価格（procurement

prices）であり，これは収穫期前に公表される

実際の買上価格である。両者ともに年によって

価格は変動させていた。穀物の支持価格を固定

する政策は，1964年に開始される［Kahlon and

Tyagi 1983, 281-285］。

価格統制が推計結果に与える影響を考えるた

めには，統制価格の下で取引される量をより細

かく調べる必要がある。ここでは農業省の統

計（注10）から，調達量の州別内訳を見てみよう。

州別内訳で特徴的なのは，1970年代以降の調

達比率が北部州で高いことである。これは北部

州を中心に浸透した蹇緑の革命蹉の結果であ

る。米における蹇緑の革命蹉の成果は，パンジ

ャーブ州，ハリアーナ州において最も著しい。

パンジャーブでは，1970年代には60年代前半の

平均生産量の３倍以上の平均生産量を記録する

ようになった。1960年代央にパンジャーブ州か

ら分離したハリアーナ州においても，60年代後

半と比較すると70年代平均で約2.5倍の増産を

果たしている。政府主導で短期間に増産に成功

した北部州においては生産に占める政府調達の

比率は高く，パンジャーブ州では1960年代平均

で46％，70年代平均で81％，80年代平均で72％，

ハリアーナ州では，それぞれ，21％，68％，

52％と推移している。

ただし，北部州の高調達比率は全体の調達比

率を劇的に引き上げるには至っていない。北部

州の全国生産量に占める割合が小さいためであ

る。増産に成功した1970年代においても，パン

ジャーブ州生産の全国比は４％未満であり，80

年代でも８％を超えるだけである。ハリアーナ

州においても，それぞれ，1.5％，2.3％である。

逆に，同期間で全国の10％以上を生産する西ベ

ンガル州での調達比率は1960年代と70年代を通

じて３％台，80年代は１％未満であり，西ベン

ガルに匹敵する生産第２位のアンドラ・プラデ

ーシュ州での調達比率は，７％，12％，17％で

ある。このことから，一部の北部州では政府が

価格を決定するほどの影響力を有しているもの

の，全体としては価格決定の主役は市場である

ことが期待される。よって，北部州では価格裁

定を検知できない可能性があるが，その他の地

域は政府調達の影響は大きくないと予想され

る。

政府調達は自発的な供出を旨として発足した

が，1970年代初頭から大規模農を対象に部分的

強制供出（graded levy）に変更された（注11）。た

だし，1970年代初頭までは，籾の市場価格が政

府供出価格よりも高かったため，中央政府と州

政府の調達量合計が全生産量の10％を超えるこ

とはなかった。1951～75年の政府調達シェア平

均値は5.70％であった。

石油ショック以降は，肥料価格高騰により，

委員会によって調達価格の引き上げが提言され

るようになった。これを受けて，市場価格より

も低く推移していた1967～72年とは対照的に，

籾の買上価格は73年になって30～40％引き上げ

られた。価格引き上げ後も1973～92年の平均調
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達シェアは13％程度と少なく，各地で卸売市場

は存続していた（注12）。調達比率が低いままにと

どまっている背景には，供出の対象となってい

た大規模農民が強制供出の多くを（いろいろな

方法で実質的に）免れていたことも原因してい

る［Subbarao 1978; 1979］。

このように，価格統制についてはその効力を

疑問視する声が強い。本稿ではこうした意見を

受け容れるものの，慎重を期して価格が固定さ

れた期間が多い都市はサンプルから除去するこ

とにする。

２．裁定統制

中央政府による裁定統制は1951～76年に実施

された。1960年代央まで近隣州との裁定は禁止

されていなかったが，それ以降はすべての州間

取引が禁止された。よって，この間，公式には

政府のみが買い上げた米を不足州（高価格州）

に移送していたことになる。

具体的に裁定統制は２つの段階を踏んで敷か

れた［Krishna and Raychaudhuri 1981, 29-32］。

最初に行われたのが広域システム（Large Zone

System）である。これはいくつかの州がひとつ

の広域として区分され，域外との取引が禁止と

された。実行は1951/52年，53/54年，57/58～

63/64年の各期間である。次に取られたのが，

州域システム（Single-State Zone System）であ

る（注13）。各州が単一の地域として区分され，域

外との取引が禁止された。実行は1964/65～

74/75年である。その他の統制なしの期間は

1954/55～56/57年，76/77年以降である。この

ほか，一定期間内の貯蔵量に関する制限や，鉄

道船舶等の輸送手段に関する許認可など，一連

の政策が裁定統制の効力を高めるべく実施され

た。これらは統制の強度を示す情報となりうる

が，その詳しい内容を知ることができないの

で，裁定統制においてはこうした政策が等しく

行われたと仮定して分析を行う（注14）。

重要な政策課題でありながら，裁定統制の効

果を数量的に測った研究は少なく，筆者の知る

限りKrishna and Raychaudhuri（1981, 30）わ

ずかひとつである。彼らは，各年の州間価格変

動係数を広域裁定統制ダミー，州域裁定統制ダ

ミー，全国米生産量に回帰させている。州間変

動係数は政府および民間の裁定行動の関数であ

り，全国米生産量は一国全体の作柄を表わす。

推計結果は，裁定統制ダミーが両方ともプラ

スで有意であり，米の全国生産量がマイナスで

有意であった。著者たちは，前者が統制の有効

性，後者が政府米収集力の作柄への依存性，の

証拠としている。なぜならば，前者は統制のた

めに価格の連動が減少したと解釈しているから

であり，後者は豊作年の価格のばらつきが少な

くなるのは豊作年の市場価格低下によって収

集力が高まり，より容易に政府が地域間価格差

を少なくできるため，と解釈しているからであ

る（注15）。

Krishna and Raychaudhuri（1981, 30）の方

法は，変動係数を用いることで非定常性にも対

応でき，２つの統制ダミーを用いることで統制

内容の違いにも対応している。しかし，価格の

変動係数は地域価格を全国規模で集計して求め

るため，彼らの研究は地域レヴェルの統合度の

違いを反映できない。よって，地域ごとの統合

度や，距離，州境などの効果は，測定すること

ができないという難点がある。

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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Ⅲ　推　計

１．非定常性への配慮

各市場価格がどれだけ連動しているか測定す

る方法には，各価格間の共分散行列や，OLSで

価格の連動を推計することが思い浮かぶ。しか

し，OLS推計には内生性に加え，非定常性の問

題がある。共分散行列の推計にも非定常性の問

題がある。

内生性：もしも各市場が統合されているとき

には，各市場価格は同時決定されるため，

説明変数は攪乱項と直交しなくなる。よっ

て，推計される係数にはバイアスが発生

し，一致性も失われる。

非定常性：盧式のような関係が存在しないと

きに，OLSで盧式を推計すると，得られた

パラメタ推計値（â, b̂）には収束すべき真

の値（a, b）が存在しない。しかし，データ

（pi,t, pl,t）が非定常的なときには，どのよう

な真の値に対してテストしたかに関わら

ず，Fなどの統計量は無限大に発散する

（付論Ａ参照）。よって，非定常データ間で

共和分関係がないとき，OLSによる検定は

いかなる帰無仮説も棄却するバイアスが生

じ，見せかけだけ（“spurious”に）当ては

まりの良い結果を出す［Granger and New-

bold 1974; Phillips 1986］。

しかし，非定常データ間の線形関係を偏りな

く推計可能な共和分推計では上述の問題は回避

できる。それだけではなく，推計されるパラメ

タは超一致性を持つ（super-consistent）ため，

内生性によるバイアスは漸近的に無視できる。

しかし，手元のサンプルサイズは有限なのでバ

イアスは残る。こうした場合に配慮し，ここで

は（測定された）誤差項を説明変数と直交させ

ることで，バイアスを少なくする手法を用い

る。

すべての価格はトレンド項δlを含んだ非定常

性を棄却できなかった。また，一階差分Δpl,t は

定常的であった。つまり，

Δpl,t = pl,t -pl,t-1 =δl + ul,t， 盪

は定常的である。一階非定常が確認されたの

で，以下では，Engle-Granger-Phillips-Ourialis

の残余項ベースの共和分テストを用いる（注16）。

この方法では，共和分が棄却できるか，共和分

ベクターが帰無仮説 H0 を棄却するか，の２ス

テップで統計的推論を行う。最初のステップで

共和分が棄却されると，次には進まない。

まず，共和分をテストするためには，以下の

推計式から残余項 z*il,t を計算する。

ln pi,t = ail + bil ln pi,t + z*il,t. 蘯

残余項 z*il,t が定常的であれば，蹇pi,t と pl,t は共和

分ベクターA′= (1 - bil)によって共和分関係にあ

る蹉という（注17）。残余項の定常性は，残余項を

ラグ値に自己回帰させることで判断できる。実

際の残余自己回帰式は以下の通り。

ẑ*il,t =ρẑ*il,t-1 + et．

ここで＾は推計値を表し，ẑ*il,t は z*il,t の推計値で

ある。また，et ～ (0,σ2e )，σ2e ＜ ∞を仮定する。

残余項の定常性テストは，p次単位根検定（pth

order unit root test）で用いられる手法でよい。こ

こでは系列相関に対して頑健なNewey and West

（1987）の分散推計値 σ2
NW,T を用いたPhillips-

Perron（PP）テストを用いる（注18）。自己相関に

対して配慮するのは，需要の自己相関だけでな

く，Deaton and Laroque（1996）が示したよう

に在庫の存在によっても，価格の攪乱項は系列
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相関を持つことが期待されるからである（注19）。

PPの Z t統計量は：

ここで

であり，qは最大ラグ数，sは残余自己回帰式

の残余２乗和の根，σ^ρは残余回帰係数ρの

OLS標準誤差推計値：

であり，tTは通常の t値　　である。

共和分が棄却できない場合には，共和分ベク

ターに関するテスト，つまり，当初の目的であ

る帰無仮説のテストに進む。ここまで想定して

きたように攪乱項が独立で系列相関もない場

合，各価格が非定常的であったとしても，共和

分が存在する限り，テストは通常のOLSと同じ

手続きを踏む。OLSで得られた推計値を用いて

F値や t値などの統計値を計算し，通常の F分

布と t分布に応じて仮説検定すればよい。共和

分関係にあれば，攪乱項 ˆ̂z*il,t は定常的だから，

その分散は通常の s2Tで推計でき，推計されたパ

ラメタβ^= (âil, b̂il)には収束すべき真のパラメタ

βが存在する（注20）。検定においては，系列相関

がない場合の分散推定値 s2Tではなく，Newey-

West推計値σ^2
NW,Tを用いることで，系列相関の

影響を除去する（注21）。

２．内生性への配慮

さらに仮定を緩めることも可能である。付論

Ｂで示されているように，蘯式において説明変

数 pl,t と ẑ*il,t の共分散がゼロであると仮定するの

は現実的ではない。なぜならば，内生であるた

めにomitted variablesが誤差項 ẑ*il,t に含まれて

しまっている可能性に加え，各価格が確率的ト

レンドを共有している可能性があるためであ

る。この内生性バイアスは漸近的には無視し得

るが，サンプル数が有限な場合にはバイアスは

残り，推計の効率性を損なう。本稿のようにサ

ンプルサイズが時系列分析としては十分に長く

ない場合には，効率性の低下は無視し得ない。

より現実的には，各期における攪乱項間の相関

を許容すべきである。

この問題にはサイッコネンの手法が有効であ

る。この手法では，pl,t と ẑ*il,t を近似的に直交

化（orthogonalize）させることができるためで

ある（注22）。直交化推計では，ラグおよびリード

値の一階差分を加えて推計する。

盻

なぜ一階差分のラグおよびリード値を加える

と直交化できるのか。内積 X′Yが計算可能な２

つの行列 X, Yがあったとき，一方の行列 Yを

もう一方の行列 Xがスパンする空間 S (X) に線

形投影するとしよう。すると，Yは S (X) で説

明できる部分 X (X′X)-1 X′Y = PXYと，投影残余

[I -X (X′X)-1 X′] Y = MXYとに分解することがで

きる。線形投影なので，分解方法は通常のOLS

と同じである。よって，OLSと同様に，投影残

余 MXYは説明された部分 PXYと直交する。こ

のことを利用すると，測定誤差 ẑ*il,t を盪式の ûl,t

に投影させることで，両者を直交化させること

インドにおける米市場統合度と裁定統制

9

Z t ,T =
ĉ0
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ができる。

盻式では，測定残余 ẑ*il,t を {ut-s}rs=-rの空間に線

形投影する直交分解を用いている。直交分解の

式は

であり，投影残余 ẑ*il,t ～ (0,σ2
z̃),σ2

z̃＜ ∞を仮定する。

ここで問題は ul,t-s をどのように得るかである

が，盪式から ûl,t =Δpl,t -^δl を用いることができ

る。蘯式に代入すると，

ここで ã = a - δ^lΣ
r

s=-r
b-s である。ãは定数項であ

るため，トレンド項なしの場合と同じ漸近的分

布に従う。こうして盻式が得られ，pl,t と ẑ*il,t は

直交化される。

共和分については，PPテストを用いること

に変わりはない。共和分が棄却されてなけれ

ば，共和分ベクターのテストに進む。ここで必

要な変更は，系列相関がある場合と同様，FT

の算出にσ2
NW,Tを用いることである。また，共

通の確率的トレンドであるマクロショックをコ

ントロールするため，推計式には全国消費者物

価指数を加えた（注23）。

３．政府介入への配慮

既述の通り，主な政府介入は価格統制，裁定

統制，強制供出，政府貯蔵米放出などが認めら

れる。

もしも，政府価格の上昇が市場価格に与える

影響を一意に示すことができれば，政府によっ

て固定された価格も推計において有用な情報と

なる。しかしながら，政府価格と市場価格の関

係は複雑であり，その関係を算出するために

は，それぞれの取引規模に加え，購入者たる貧

困層と非購入者である富裕層の需要パラメタが

要求される［Hayami, Subbarao and Otsuka 1982,

首藤 1999］。本稿のような多数地域を対象とし

た分析で，こうした影響を定量的に示すのはそ

の課題外である。よって，統制価格は固定値と

しての活用方法しかなく，変動を必要とする統

計分析には有用な情報をもたらさないので推計

には含めない。

農業省の統計からは貯蔵米量に加え，調達量

と放出量も得ることができる。調達量と放出量

が供給と需要の双方に直接影響を与えることか

ら，これらの変数を推計に加えることが望まし

い。しかし，データは1974年までしか公開され

ていない。また，政府と民間業者が価格安定と

利潤最大化のゲームを展開していると考える

と，両変数は均衡の一部であり内生である。た

とえば，t時点において，生産量 qt，民間貯蔵

量 SP
t，政府貯蔵量 SG

tを状態変数とし，政府は

調達 rt，放出 it，民間は供給 stを決定するとす

れば，それぞれ r*t (s*t, i*t｜qt, SP
t, SG

t )，i*t (s*t, r*t｜qt, SP
t,

SG
t )，s*t (r*t, i*t｜qt, SP

t, SG
t )という戦略を採るであろ

う。これらを解くと，r*t (qt, SP
t, SG

t )，i*t (qt, SP
t, SG

t )，

s*t (qt, SP
t, SG

t )という誘導型が導出される。均衡に

おいて外生変数は状態変数だけであり，戦略

{rt, it}，{st}は内生である。よって，推計におい

ては，調達量，放出量，民間供給量の誘導型と

して，人口１人当たり全国生産量，州別生産量，

人口１人当たり政府貯蔵米量の３変数を加え，

政府介入をコントロールする。
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Ⅳ　データ

月次の米価格は農業省が発行するAgricultural

Prices in Indiaから入手した。価格は各都市の卸

売市場ごとに集められている。当初のサンプル

では1955～93年，66市場をカヴァーしていた。

1950年代の統制政策開始直前から90年代に入っ

ての経済自由化の開始前までをサンプルに含め

るため，このような長期のサンプル期間とした。

40年近い長期のデータを用いるため，構造変

化が推計に与える影響について考える必要があ

る（注24）。Perron（1989）に始まり，数多くの関

心を集めている構造変化を含む推計方法は，構

造変化の時期をどのように特定するか，という

問題を解決しなくてはならない。石油ショック

のように構造変化の時期が明らかな場合には特

定はやさしいが，緑の革命のように時間を通じ

て新技術が徐々に浸透していくプロセスである

と，構造変化の時期を推計しなくてはならな

い。構造変化をサンプル内に含む場合，共和分

の結果は構造変化時期を正確に特定できること

に依存するため，本推計に難しい問題をもたら

すといわざるを得ない。

しかし，幸いなことに，米の裁定における構

造変化を推計において模することは容易であ

る。米の裁定における構造変化とは，生産量の

変遷とそれを支える流通制度の変化であろう。

このことに関連して，緑の革命により，北部州

が生産量を10年ほどで飛躍的に増やしたことは

すでに述べた。流通制度も，政策による変化の

他には，生産量に応じて変化することが期待さ

れる。本稿のように流通に関する変数がない場

合にも，州別と全国の生産量と政策を推計に加

えることで，流通制度の変化を間接的に考慮し

ていると解釈可能である。よって，政府介入を

コントロールするために加えた裁定統制ダミ

ー，州別生産量，全国生産量は，生産や政策に

よって引き起こされる構造変化をコントロール

しているという側面もある。こうした解釈に則

り，本稿では構造変化を考慮した推計方法は採

らないことにする。

前節で述べたように，データには，統制政策

の影響で1970年代央の大都市圏を中心に価格変

動がないものや，欠損が存在する。次節で用い

る時系列分析では，データが欠損なしに連続し

ていることが望ましい。市場統合度を測定する

ために必要なサンプル数を確保するため，月次

データの季節平均を取って四半期データに変換

した。もしも３カ月中ひとつしかサンプルがな

いときには，その値を季節平均とした。

欠損や固定された価格は本論文の目的に意味

のある情報をもたらさないため，価格が統制さ

れている時期や前四半期と価格が同じ四半期は

すべてサンプルから排除した。期間数 T不足の

市場をサンプルから除去すると，残った市場数

は45で，データ全体の Tの平均値は非直交化推

計で102.96，サイッコネンの直交化推計で85.33

であった（注25）（注26）。よって，推計する方程式数

は1980である。各都市においてデータの欠落し

ている時期が異なるため，双方で一致した時期

のみを用いて推計を行う。最終的なサンプルの

地理的分布は表１の通り（注27）。

Ⅴ　推計結果

１．共和分の検定

図１が共和分のテスト結果である。横軸には

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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通常の推計方法（非直交化推計）で共和分関係

にあると判断された都市数を全都市数 44

（=45－1）で割った比率，縦軸には直交化推計

で共和分関係にあると判断された都市数の比率

をとった散布図である。各図は，秬統制ダミー

や介入変数のないベースライン推計と，秡介入

変数の州別生産量 qと政府貯蔵米量 stを加えた

もの，秣介入変数として q，stのほかに国民１

人当たり全国生産量Qを入れたもの，稈統制ダ

ミー d0を加えたもの，稍q，st， d0を加えたも

の，稘 q，st，Q，d0を加えたもの，という計６

通りの組み合わせを示してある。

図１の秬で確認できるように，蘯式の非直交

化ベースライン推計では，ばらつきがあるもの

の，過半の都市が80％近い都市と共和分関係に

あることが分かった。多くの都市で共和分関係

12

州 AP BI GU HI MP MN KA OR PU UP WB

数 6 6 2 1 6 1 5 4 1 8 5

（注） 略号の意味は以下の通り。AP：アンドラ・プラデーシュ州，BI：ビハール州，GU：グジャラート州，

HI：ヒマチャル・プラデーシュ州，MP：マディア・プラデーシュ州，MN：マニプール州，KA：カルナ

タカ州，OR：オリッサ州，PU：パンジャーブ州，UP：ウッタル・プラデーシュ州，WB：西ベンガル州。

表１ サンプル都市数と州
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図１ 共和分テスト結果

非棄却数（注） 横軸は非直交化推計U，縦軸は直交化推計 Sの非棄却率。非棄却率は────。都市数は45，1955～93年サ全都市数
ンプル。図中の点が一都市の非棄却率を表わす。非直交化ベースライン推計は pi,t = ail + bilpl,t + z*il,t，直交化ベ

ースライン推計は pi,t = ail + bilpl,t +ΣbsΔpi,t + z*il,t。統制ダミーは切片ダミー d0，介入変数は州生産量 q，国民１

人当たり政府貯蔵米量 st，国民１人当たり生産量Q。
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が確認された一方で，他都市とほとんど共和分

関係にない都市が２つ（ダーラドゥン〔Dehradun〕，

アムリッツァ〔Amritsar〕）ある。ダーラドゥン

は背後にヒマラヤが控えており，統制下に活発

な交易を行うのには地理的に不向きである。パ

ンジャーブ州にあるアムリッツァは米生産の中

心地であるが，パンジャーブ州の政府買付比率

は過半を超えており，第Ⅱ節で予想された通

り，活発な裁定行動は困難である。サンプル都

市全体での共和分比率の平均は71％であった。

頑健性を確かめるために，ベースライン推計

に裁定統制ダミーと介入変数を加えた結果が秡

から稘までの散布図である。当初，裁定統制ダ

ミーは，切片ダミー，弾力性（傾斜項）ダミー，

その両方，の3つをすべてのケースについて推

計した。切片と弾力性の両方についてダミーを

入れると，推計値が有意でないことが多く，し

かも，その他の推計パラメタを非有意にする傾

向があったので排除した。その他２つのダミー

はそれぞれの結果に大きな違いはなかったの

で，以下では切片ダミーのケースを取り上げて

いる。

推計式に介入変数の州生産量と政府貯蔵米量

の２つ含めた秡では，共和分比率は平均で64％

であり，国民１人当たり全国生産量を加えた秣

では59％である。介入変数を含めると，共和分

が失われる傾向があることが見てとれる。一

方，推計式に裁定統制の切片ダミーを入れた稈

では，ベースラインに比べて大部分の都市で共

和分比率は高まる。サンプル平均で78％であ

る。統制ダミーと介入変数２つを同時に加えた

稍では75％に上昇し，統制ダミーと介入変数が

３つの稘の場合には70％である。介入変数，統

制ダミー，統制ダミーと介入変数を加えた場合

に，各都市の共和分比率がベースライン推計盧

式からどれだけ一様に変化したかを見るため

に，各都市のベースラインとの共和分比率の差

の変動係数と，ベースラインとの相関係数を計

算した。その結果は，それぞれ，秡-3.83と0.59，

秣-2.27と0.55，稈1.38と0.89，稍5.50と0.59，

稘-24.00と0.52となった（表２）。これらはすべ

て平均値変化以上の標準偏差変化であり，共和

分比率の相関も高いとはいえないため，各都市

の共和分比率は一様に変化したとはいい難い。

このように，非直交化推計では統制ダミーや介

入変数を加えると，各都市の共和分比率がばら

ばらに影響を受け，頑健ではないことが分か

る。

盻式の直交化推計では，共和分関係にある都

市の比率がサンプル全体の平均で26％まで低下

し，非直交化推計とは著しく異なる結果となっ

た。直交化推計に裁定統制ダミーを入れた場合

禀では平均で40％に上昇し，すべての都市で

10％ポイント程度の比率の上昇が見られた。非

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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非直交化推計 直交化推計

秬 秡 秣 稈 稍 稘 稙 稠 稟 禀 稱 稻

平 均 値 -0.71 -0.64 -0.59 -0.78 -0.75 -00.70 -0.26 -0.32 -0.32 -0.40 -0.45 -0.45

変動計数 -3.83 -2.27 -1.38 -5.50 -24.00 -2.50 -2.83 -0.64 -0.84 -0.89

相関関係 -0.59 -0.55 -0.89 -0.59 -00.52 -0.77 -0.70 -0.92 -0.72 -0.70

表２ サンプル都市と州
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14

直交化では共和分比率が低下した介入変数のみ

を含めた場合には，２変数を加えた場合稠にも

３変数を加えた場合稟にも32％に上昇し，介入

変数と統制ダミーを加えるとこれも稱，稻それ

ぞれ，45％に上昇した。直交化推計では，介入

変数を２つにしても３つにしても，共和分比率

や次項で検討する推計値はほとんど変化しない

結果となった。直交化推計のベースラインであ

る盻式との変化を見ると，変動係数と相関係数

は，それぞれ，稠2.50と0.77，稟2.83と0.70，禀

0.64と0.92，稱0.84と0.72，稻0.89と0.70であり，

非直交化推計よりも各都市の変化のばらつきが

少なく，より頑健であることが分かる。

これらの結果からはいくつかの点が明らかに

なる。まず，内生性を考慮しない通常の共和分

推計では，非定常な価格同士が安定的な線形関

係を持つことを過剰に認める傾向があることで

ある。つまり，誤差項から共通の攪乱要素を取

り除かないと，本稿のような比較的小さなサン

プルサイズでは，価格の共振動を共和分として

過剰に評価してしまう。漸近的には無視し得る

バイアスが，有限サンプルでは相当規模の違い

をもたらしたといえる。また，非直交化推計の

場合には，ダミーや介入の効果は各都市一様で

はなく，推計方法として頑健ではないことが示

された。

次に，すべての推計方法において切片および

弾力性に裁定統制ダミーを導入すると共和分関

係が増えるため，裁定統制のあった年には価格

差解消のスピード（切片）や価格連動の程度

（弾力性）が変化することが分かる。これはダ

ーラドゥンやアムリッツァといった特定の都市

だけでなく，全体的に見ても裁定統制が裁定行

動に影響していたことを意味するので，統制が

一定程度有効であったことを示唆している。

最後に，非直交化推計でも直交化推計でも，

各都市の共和分比率に大きなばらつきがあるこ

とから，地域によって市場統合度には違いがあ

ることが分かる。このことは市場統合度を全国

平均だけで測った場合には，地域的なばらつき

の情報が失われることを示唆している。

２．帰無仮説の検定

次に，共和分ベクターの値を概観するために，

すべての市場における推計値を集めて分布図を

描いたものが図２，４である。共和分の結果が

介入変数に全国生産量Qを含めた場合と含めな

い場合とではほぼ同じであったので，以下では

Qを含めていない。また，共和分が棄却された

場合には，推計された共和分ベクターは見せか

けの相関を示すだけなので，分布図には共和分

が棄却されなかったものだけを用いている。

非直交化推計における切片項 aの分布は，秬

ベースラインではその中央値（注28）が0.21という

ゼロよりも高い値を中心に分布しており，裁定

に関わる固定費用にも地域差があることを示し

ている。秣裁定統制ダミーのみを入れると，中

央値は0.27となり，秡介入変数のみを加えると

分布はプラス方向にずれて0.84，稈統制ダミー

と介入変数を同時に加えると0.87となる。統制

や政府介入などを考慮したときに切片の値が増

えることから，どのような価格水準においても，

政府介入は価格差を一定以内に収める機能を果

たしていたと考えられる（注29）。

裁定の限界費用を示す切片推計値は，移出州

（産地）か移入州（消費地）かに応じてその符号

が逆転するはずである。そこで，都市 iの属す

る州が都市 lの属する州に対して，米を移出し

ている場合，移入している場合，同州である場
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合に分けて分布図を描いたのが図３である。ベ

ースラインの同州の場合には分布の範囲も狭

く，中央値はゼロ近傍の0.12である。移出州で

は分布範囲が広がっており，中央値も0.19と若

干高く，裁定限界費用が同州どうしよりも高い

ことを示唆している。移入している場合には，

中央値は0.30であり，分布の範囲も移出のとき

と同じように広がっている。取引なしの場合に

は，37という小サンプルの限定はあるものの，

中央値が0.34と最も大きくなっている。これら

の傾向は，裁定ダミーがあるときや介入変数が

あるときも同じであることから，政府が価格差

を一定内に収める機能を果たしていたことが確

認できる。このように，符号の逆転は確認でき

なかったものの，中央値では移入州の裁定限界

費用が同州や移出州よりも高いことが示され

た。これらは産地と消費地の間の競争的な裁定

関係と矛盾しない結果である。

図４にあるように，非直交化推計の共和分ベ

クターの bの中央値は，ベースラインが0.90で

最も１に近く，統制ダミーを加えると0.88であ

り，介入変数を加えると0.69，介入変数に統制

ダミーを加えても0.69となる。このように，非

直交化推計では，統制ダミーが弾力性推計値に

与える影響は小さく，介入変数が与える影響が

大きい。これは政府の政策に価格を連動させる

効果があり，ベースライン推計では bの値を過

大に推計していたことを示している。

推計値を同州，移入州，移出州，取引なしで

分類したのが図５である。同州では中央値が

0.96，移入州で0.92，移出州では0.86，取引なし

では0.89である。他のケースからも確認できる

ように，同州の中央値が最も1に近く，移出州

よりも移入州の方が１に近いという結果は，統

制ダミー，介入変数を加えた場合も変わらなか

った。ただし，全体の分布を描いた図４で確認

したように，統制ダミーや介入変数を加えた場

合には，すべてのカテゴリにおいて分布範囲が

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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図２ 切片推計値 â

（注） 上段は非直交化推計，下段は直交化推計。d0は切片ダミー，qは州生産量，stは政府貯蔵米量を推計に含む。
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図３ a，同州，移入州，移出州

（注） 共和分推計において被説明変数 piの都市 iが説明変数 plの都市 lと同州または取引なしか，lの所属する州から
移入を行っているか，移出を行っているかで区分。州間取引データはMinistry of Agriculture, Bulletin on Food
Statistics各号で掲載されている1960～74年のデータを用いた。d0は切片ダミー，qは州生産量，stは政府貯蔵米
量を推計に含んでいることを示す。
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広がると同時に分布全体がマイナス方向にシフ

トする傾向がある。

政府の政策変数を含めると切片項の値が増

え，弾力性項の値が減るということは，政策の

影響を除去したときには，価格差が増え，価格

連動も損なわれることを示している。政府介入

をコントロールした後の価格の動きは，市場の

裁定を反映していると考えられるので，価格差

解消と価格連動には政府介入と市場裁定の双方

が重要な役割を果たしていたと解釈できよう。

ただし，ここで注意すべきは，これが市場裁定

機能が不十分であったという証拠にはならない

ことである。既述のように，市場の裁定は政府

介入を考慮しながら行われる。よって，政府が

部分的に価格差を解消してしまうと，市場が解

消できる部分は限定的にならざるを得ない。市

場が部分的にしか価格差を解消しないのは，政

府介入を所与としたときには合理的な反応であ

り，そもそもの市場の裁定機能が不十分であっ

たかは判断できない。

さらに，州を大規模市場と小規模市場に区分

して分布を描いたのが図６，７である。ここで

大規模市場とは，州の生産＋移入－移出を米支

出として考え，1960～74年の平均米支出が同時

期の全国平均よりも多い州とし，少ない州を小

規模市場とした（注30）。小規模市場は価格がほぼ

外生であり，他市場の価格変化に敏感に反応す

ることが期待され，大規模市場ではその反応の

度合いが小さいことが期待される。描いた図に

よれば，切片項は市場規模で大きな差はない。

弾力性を表わす傾斜項は，期待されたとおり，

中央値は小規模市場で１近傍で，大規模市場で

はより小さい値であった。ここから，PPPは小

規模市場でより成立しやすいことが分かる。小

規模市場が価格を所与とすることを考えると，

このことは予想通りである。

直交化推計では，推計方法を考察した時点で

予測された通り，切片については非直交化推計

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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図４ 傾斜推計値 b̂

（注） 図２と同じ。
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（注） 図３と同じ。
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よりもゼロ近傍により集中し，全カテゴリの中

央値は0.12である。各カテゴリ内でもこれは同

様であり，同州は0.05，移入州は0.22，移出州

は0.13，取引なしでは0.32である。bの中央値が

0.96と非直交化推計よりも，わずかではあるが

１に近づいている。カテゴリ別の中央値は，同

州で0.98，移入州で0.96，移出州で0.90，取引なし

で0.93である。統制ダミーや介入変数を加えた

場合には，非直交化推計同様に分布はマイナス

方向に移動するが，非直交化推計に比べて直交

化推計の方が中央値が１に近い結果となった。

推計値の信頼性を確かめるために，帰無仮説

の95％水準での非棄却数を全都市数44に対する

比率としてみたのが図８の秬～秣である。図の

縦軸は直交化推計，横軸は非直交化推計である。

共和分同様，散布図は右下に集中しており，大

部分の都市で直交化推計で帰無仮説棄却が多い

ことが分かる。ベースライン推計における tテ

ストによる a = 0の非棄却率と b = 1の非棄却率

は近似した結果であり，非直交化推計でサンプ

ル全体の平均でそれぞれ，70％，70％，直交化

推計でそれぞれ，11％，14％であった。

インドにおける米市場統合度と裁定統制

19

図６ a，市場規模

（注） 共和分推計において被説明変数 piの都市 iの属する州が，全国の１州当たり平均生産量を上回れば大規模

州，下回れば小規模州とした。州生産量データは Ministry of Agriculture, Bulletin on Food Statistics 各号。
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両者を同時に検定した Fテストでは帰無仮説の

棄却がより多くなっており，非直交化推計で平

均17％，過半の都市で帰無仮説が90％以上も棄

却された直交化推計では，平均は７％であっ

た。統制ダミーがある場合や介入変数をさらに

加えた場合においても，非棄却率の分布は近似

しており，帰無仮説が全般的に棄却される傾向

に変わりはない。

直交化推計の方が棄却率が高い理由は，共和

分関係自体が直交化推計ではより多く棄却され

ているためである（注31）。共和分が棄却された都

市ペアの推計値は見せかけの相関を示している

だけなので，その値を検討することは意味がな

い。それでは，共和分関係にあると判定された

都市間では，帰無仮説が棄却される比率はどち

らの方が高いであろうか。

このことを確認するために，帰無仮説の非棄

却数を共和分関係の成立数に対する比率として

とったのが図８の稈である。分母が小さくなる

ので双方ともに非棄却率は高まるはずである

が，Fテスト（注32）による非棄却率はほぼ同一，

または，直交化推計の方が若干高い。よって，

共和分関係にある地域間に限定すれば，直交化

推計において蹇絶対的蹉平価を支持する結果が

20

図７ b，市場規模

（注） 図６と同じ。
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より多く示されたと考えてよい。これは図２，

４において直交化推計の分布図が帰無仮説の値

近傍により集中していた，という結果を再確認

するものである。差分項の追加によって誤差項

同士の相関が除去され，除去前には見せかけだ

けの共和分関係が棄却されるようになったが，

共和分関係においてはより正確な推計が可能に

なったことを反映していると考えられる。

以上から暫定的にいえることは，数としては

厳密な意味でのPPPはほとんどの都市で成立し

ていない，ということである。インドのような

広大な国では容易に想像できることであるが，

様々な要因が裁定に関わる無視し得ないコスト

として存在するためである。たとえば，裁定統

制や価格統制以外にも，取引量に比例的な輸送

費，情報伝達が不十分であること，将来価格に

関する不確実性，貯蔵コストなどである。

こうした取引費用は a に含まれるべきもの

であるが，本推計では b = 1も多く棄却された。

b = 1でなければ，ひとたび価格差が発生する

と，その価格差はいずれ無限大に発散する。こ

うしたことは現実には発生していないため，本

推計方法には何らかの欠陥があったと考えるべ

きである。bの推計値を歪める原因として考え

られるものは，たとえば，Key，Sadoulet and

Janvry（2000）が分析したような取引量と無関

係な固定的な取引費用（たとえば情報収集費用

など）の存在（注33），Hansen（2000）らが考察し

たような攪乱項がより複雑な時系列プロセスに

従う場合，データに計測誤差が含まれる場合，

などである。前２者の拡張は，それぞれ，取引

量，より高頻度の価格データという新たなデー

タを要するため，本稿ではこれらの推計作業に

移ることはせず，共和分関係の有無に着目した

分析に進みたい。

３．共和分成立の要因

厳密にPPPが成立しないとはいえ，いくつか

の都市のペアでは，内生性を除去した後にも，

共和分関係にあることが確認された。つまり，

厳密な裁定関係になくとも，確率的なトレンド

を共有しており，何らかの緩やかな裁定関係に

あることが想像される。そこで本項では，共和

分検定の結果を所与として，その成立がどのよ

うな要因で左右されるのか考えよう。

ここで検討する変数は同州ダミーと距離とい

う地理変数である。推計では，共和分の関係に

あるか否かの二項変数 CIを同州ダミー Dと各

都市間の距離 Lに回帰し，州境が共和分成立に

有意に影響を与えているかテストする。同州ダ

ミー Dilとは，都市 iと都市 lが同じ州に位置し

ているときに１の値をとり，それ以外は０の値

をとる変数である。都市間距離は地図上の座標

を用い，高低差や実際の道路距離は考慮してい

ない。以下では，最尤法でプロビット・モデル

を推計した（注34）。

非直交化推計による共和分結果が表３の秬か

ら稍，直交化推計は稙から稻である。それぞれ

の推計値の有意性は，不均一分散が棄却できな

い場合は不均一分散に頑健な標準偏差でテスト

した。

推計結果はわれわれの直感に比較的合致した

ものとなった。まず，定数項が非直交化推計で

より大きいのは，共和分関係を過剰に認める傾

向を反映している。非直交化推計で裁定統制ダ

ミーがない場合には，距離や州境に関係なく，

共和分が約84％の確率ですべての都市ペアで成

22

CIil =
1

0
with Pr =

(γ�γ� γ�0 + 1 Dil + 2 Lil )

1

Φ�
(γ�γ� γ�0 + 1 Dil + 2 Lil )Φ�-
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立することを定数項推計値は示している。これ

に対し，直交化推計の裁定統制ダミーなしの場

合には，この確率を示す項の推計値はゼロとの

差が有意ではなく，50％まで低下してしまう。

裁定統制ダミーが考慮されている場合には，２

つの推計方法においていずれもこの確率は上昇

する。

同州ダミーは，すべての推計方法で有意であ

った。ただし，非直交化推計と対応する直交化

推計で比べると，推計値は直交化推計の方が大

きく，標準誤差も小さい。直交化推計で裁定統

制ダミーが考慮されていない場合，同州である

ことは都市ペアが共和分関係にある確率を50％

から65％にまで高める。裁定統制ダミーが考慮

されている場合には，64％から75％にまで高ま

る。

裁定統制が考慮されているときの同州ダミー

は，同州であることに起因するが裁定統制とは

異なる裁定促進要因を反映するはずである。よ

って，裁定統制ダミーなしでの上昇分15％ポイ

ントと裁定統制ダミーありでの上昇分11％を比

較すると，裁定統制の強度が均一という前提の

下では，統制の量的なインパクトは共和分成立

確率を４％ポイント引き下げる程度であった，

と解釈できる（注35）。ただし，注26で述べたよう

に，サンプルセレクションにより，推計値が統

制の本来のインパクトを過小評価している可能

性は否定できない。

距離変数の推計値は大半が有意に負であり，

距離が長くなるにつれて共和分関係が損なわれ

る傾向にあることが示された。これは距離が裁

定を阻む要因となっていることを示している，

と解釈できる。ただし，非直交化推計で介入変

数を加えた秡と稍では，距離の効果は有意では

ない。また，直交化推計でも，介入変数を加え

ると距離の効果は有意ながらも減少する。この

ように，介入を考慮しないと距離が共和分不成

立に与える影響は増えるため，介入は距離の裁

定阻害効果を増やしていた，と解釈できる。全

サンプルの距離の平均値で評価すると，非直交

化推計の裁定ダミーなしの場合，距離が導入さ

れると共和分確率は91％から81％まで低下し，

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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非直交化推計 直交化推計

秬 秡 稈 稍 稙 稠 禀 稱

定数項
** 0.990** 0.349 ** 1.311** ** 0.658** -0.091 ** -0.320** ** 0.366** 0.018

（0.078） （0.074） （0.084） （0.078） （0.078） （0.075） （0.074） （0.072）

同州
** 0.326** ** 0.397** ** 0.263** ** 0.310** ** 0.478** ** 0.424** ** 0.293** ** 0.429**

（0.126） （0.112） （0.139） （0.12） （0.106） （0.105） （0.106） （0.105）

距離
** -0.054** -0.001 ** -0.061** 0.000 ** -0.074** ** -0.025** ** -0.076** ** -0.023**

（0.007） （0.007） （0.008） （0.008） （0.008） （0.007） （0.008） （0.007）

logL -1109.383） -1221.945） -956.564 -1053.307） -1006.620） -1152.738） -1197.821） -1277.404）

不均一
分　散 非棄却 棄却 非棄却 棄却 棄却 棄却 非棄却 棄却

（注） かっこ内は分散不均一に対応した頑健な標準偏差。**は99%水準で有意。サンプル数は1806。Wald test に

よれば，全てのモデルで全推計値= 0 は95% 有意水準で棄却された。

表３ 共和分と地理変数
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直交化推計の裁定ダミーなしの場合には，65％

から41％にまで低下する。

州境が裁定を妨げることを示す以上の結果

は，州レヴェルでの集計に正当性を与えるとい

う意味で，Krishna and Raychaudhuri（1981）

の結果を追認するものといえる。しかし，政府

の介入が距離による裁定阻害効果を高めている

ことから，より細かな地域割りで集計を行うこ

との必要性をも示唆しているともいえる。

お わ り に

本稿では，内生性バイアスに配慮した共和分

の手法を用いて，インド各都市の米市場が裁定

関係にあるのか，どの程度の裁定が働いている

のか，裁定に州境や距離はどのような影響を与

えるのかを検討した。推計結果は，内生性バイ

アス除去後には多くの都市間で共和分関係が失

われること，残った共和分関係にある都市間で

は完全な裁定は成立しにくいが，非直交化推計

よりも帰無仮説がより多く支持されること，介

入を考慮すると民間の裁定は不完全にとどまる

こと，距離とは独立に州境や裁定統制が裁定関

係を損なう効果があること，政府介入が距離に

よる裁定阻害要因を高めていること，などを明

らかにした。

これらは直接的に統制政策の効果を検証する

ものではない。しかし，州境という行政的障壁

が距離とは独立に裁定を妨げていたことは，イ

ンド政府の裁定統制が効力を有していたことを

意味する。同時に，介入を考慮した際に市場に

よる裁定が不完全になるという結果は，政府介

入が価格差を一定範囲内に収め，価格連動を助

けていたことを意味する。これらは，インド政

府による介入が，各地域市場の統合に効果を発

揮していたことを示すものである。

しかし，政府介入の効果が確認されたという

ことは，市場の機能が不十分であったことと同

じではない。政府が米輸送をするのであれば，

その行動を前提として裁定行動を抑えるのが民

間のトレーダーとしては合理的になるからであ

る。さらに，州を超えると価格の連動（共和分）

が失われるという結果は，政府介入が市場統合

に貢献しているものの，その度合いが不十分で

あったことを物語っている。これらのことか

ら，インド政府が追求していた目標，各地にお

ける安価で効率的な食糧供給，が実現できてい

たかには疑問が残る。この疑念は，農民の生産

を一定とした仮定の下での疑念であるので，統

制が生産意欲に与えた影響を考慮すると，その

疑念はさらに強まるであろう。

最後に，今後の課題を述べる。本稿では，裁

定行動が不完全にしか成立していないことが示

された。裁定が完全ではないのは，固定費用 a

に地域差があり，いくつかの地域ではその値が

かなりの大きさに達していることが原因のひと

つである。これは裁定行動が価格差に応じて非

線形に変化することを意味する。つまり，価格

差が固定費用 aを超えない限り，裁定行動は利

潤をもたらさないため，都市間の裁定は停滞す

る一方，価格差が aを超えると，活発な裁定が

開始される。これは裁定行動が２つのレジーム

を持ち，各レジーム間でパラメタの値が異なる

ことを意味する。たとえば，価格差が aを超え

ないレジームでは bはゼロに近く， aを超える

レジームでは bは１に近づく，などである。

自己回帰プロセスがある閾値を境にした２つ

のレジームに属する場合のモデリングは，
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threshold autoregression（TAR）と呼ばれ，

Tong（1983）などに始まって，近年ではHansen

（2000），Caner and Hansen（2001）他が興味深

い拡張を行っている。これはBaulch（1997a;

1997b）と異なり，輸送費データを必要とせず，

データが定常的である必要もない。ただし，本

推計のように短いサンプルでは，複数のレジー

ムスウィッチを含むTARプロセスの推計は適

していない。

裁定が不完全な理由をもうひとつ挙げるとす

れば，限界的に可変的な取引費用の存在があ

る。現実においてそうであるように，価格 pl,t

と取引量が相関していれば，こうした費用の存

在は bの推計値にバイアスをもたらす。２都市

間の取引量のマクロ的な情報が入手可能であれ

ば，こうしたバイアスは除去可能である。

取引に関するミクロ的な情報が利用可能にな

れば，裁定主体の構造的なモデルの推計が可能

になり，政策効果を理論により忠実に計測する

こともできる。この場合，全国レベルの推計で

はなく，特定の地域の広域市場との関係でも，

市場環境整備の実態が浮き彫りにできることで

あろう。データ確保，TARプロセス推計，取

引量の推計への導入も含め，今後の課題とした

い。

（注１） ただし，価格差が一定範囲内に収まって

いたとしても，裁定行動とは無関係な確率的トレン

ドを共有していることで，見かけ上だけ相関してい

る場合がある。よって，これは十分条件ではない。

以下に述べる蹇短所蹉を参照のこと。

（注２） 以下で用いる共和分の手法は，裁定に関

わる米の買入・売却以外の費用（輸送や貯蔵などの

費用）が非定常な場合には，実際に市場が統合され

ていても統合を棄却することがあり得るとされる

［Barrett 1996］。輸送費用を含まない推計において

は，輸送費用の非定常部分は残差項に含まれるので，

共和分の定義に従えば，確かに統合された市場間で

も共和分は棄却される。

しかし，統合された市場間で，価格が輸送費の影

響を受けないことがあるだろうか（統計学的にはあ

りえても，経済学的にあり得るだろうか）。仮にある

とすれば，それは米を一方的に移出し続ける蹇大国蹐

の産地だけであろう。米を移入する地域や蹇小国蹐

の産地は輸送費の影響を受ける。インドにおいては，

米の有数の産地であるパンジャーブ，ハリアーナの

各州でも，微量ながら米をほぼ毎年移入しており，

小麦（ナン）消費の多い北部に位置するパンジャー

ブやハリアーナは，米の消費地として小規模である。

米生産でトップにランクされるアンドラ・プラデー

シュ，西ベンガル，ビハールの各州も，毎年米を移

入している。よって，各地域の価格は，多少なりと

も輸送費の影響を被っていると考えられる。仮に輸

送費用が非定常であれば，このことは各価格が裁定

に関係する共通の確率的トレンドを共有するという

ことであり，共和分関係をより強く示す方向に働く。

輸送費用が定常であれば，輸送費用は定数項に反映

され，共和分は統合の必要条件となる。

むろん，統計学的な問題がないとしても，適切な

輸送費用を明示的に含めれば，推計はより効率的に

なり，推計結果の曖昧さを取り除くことができるな

ど，望ましいことが多い。残念ながら，筆者はサン

プル都市間の輸送費用データを全期間入手できなか

ったため，本稿の推計では，輸送費用が価格に影響

していない場合には，過剰に統合を棄却しているか

もしれない。しかし，もしも輸送費用等が全国的に

非定常であれば，本稿の推計は大部分の都市ペアの

統合を棄却するはずである。本稿の推計結果はそう

した傾向を示していないため，価格に反映されない

輸送費用の非定常性の影響は強くないとも考えられ

る。輸送費用を用いた例としては，Baulch（1997a）

がある。貯蔵量等を含めた仮想的数値例としては，

Deaton and Laroque（1996）を参照のこと。

（注３） この点に対処することの重要性について

はレフェリーにご指摘をいただいた。記して感謝し

インドにおける米市場統合度と裁定統制
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たい。

（注４） もしも，各地域における輸送量と貯蔵量

のデータを併せて用いれば，競争均衡下の裁定の効

率性についてより正確な推計が可能になる［Baulch

1997a, b; 黒崎 2001, 第７章］。また，財価格は，地域

間裁定（移動）による空間的な相関以外にも，異時

点間裁定（保蔵）による時系列的な相関を有するの

が一般的である。よって，明示的にこれらの変数を

用いて推計することが望ましい。むろん，本稿のよ

うに価格のラグ値を含めることで，推計において異

時点間裁定の効果を捉えることは可能である。しか

し，当然のことながら，貯蔵量という状態変数を含

める方が経済理論と整合的であり，推計も効率的に

なるため，異時点間の最適化行動の推計には望まし

い。これらは今後の課題としたい。

（注５） 厳密には，Baulch（1997a）が指摘する

ように，輸送費など a に含まれるべき取引の限界

費用が非定常的なときには，裁定関係があっても共

和分が棄却される。この場合には，蹇相対的蹉平価で

a = 0をテストすることで，輸送費が非定常的か判断

できる。

（注６） たとえば，Abuaf and Jorion（1990），

Kim（1990），Kugler and Lenz（1993），MacDonald

（1993）など。最近の研究ではTaylor（2001; 2002），

Pedroni（2001）も参照のこと。

（注７） 組み合わせではなく順列を用いるのは，

pi = a + bpj + eとpj = c + dpi + uの２つの推計式におい

て，一般に b≠d-1だからである。スケーラーのOLS

公式から，

同様に

（注８） これに関わる論点は，一橋大学経済研究

所の黒崎卓氏に教示された。記して謝意を表した

い。

（注９） 1980年代に需給バランスがおおむね達成

されると，APCは現在の Commission for Agricul-

tural Costs and Prices（CACP）に改編され，当初

の増産目的から多様化に政策の重点が移っていった。

（注10） Ministry of Agriculture，Bulletin on Food

Statistics各年版。本稿で示す調達量は，州政府と中

央政府の調達量の合計。生産量，調達量ともに第４

四半期から始まる収穫年（crop-year）を取ってい

る。

（注11） 多くの州で供出は耕地面積別に行われて

いたのが一般的であった。

（注12） Hayami, Subbarao and Otsuka（1982）

の推計によれば，強制供出は市場供給を減らし，結

果的に供出がない場合よりも市場価格を引き上げた

とされる。また，首藤（1999）は，これに密接に関

連する Dantwala-Mellor命題の成立条件を静学モデ

ルで検討している。

（注13） Union Territoryを除く全州が北部，西部，

南部，東部の４ゾーンに分割され，それぞれ３～４

つの州を擁していた。

（注14） このほか，州政府による裁定統制も実施

されていた。農業省（Bulletin on Food Statistics各年

版，巻末付録）によれば，州域システム移行後に統

制はより徹底され，州内の郡（district）間の裁定統

制まで行うに至っている。各州政府の裁定統制は，

個々の事情に応じて決定されているので全体的な傾

向を述べるのは難しいが，総じて見ると1970年代央

にかけては裁定禁止や許認可が増えてタイトになり，

それ以降は課徴制（課税）を採用するなど緩和傾向

にある。ただし，緩和されたとはいえ，中央政府に

よる1977年の自由化以降も裁定統制を解かない州が

多数あり，90年代に入っても全ての州が統制解除し

ているわけではない。このため，郡レベルの統制を

考慮することが望ましいが，本稿では中央政府によ

る裁定統制のみを検討対象とする。なぜならば，ま

ず，個別的な統制であるため，州間および時間を通

じて統制内容に均質性を期待することもできない。

さらに，より根元的な問題として，これら州政府の

裁定統制はサンプル期間ほぼ全てにかかっており，

その効果を統計的に識別することができないからで

ある。州政府の統制は，本稿においては切片項にお

いて時間を通じて不変の効果のみが測定されている。
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（注15） ただし，米の全国生産量が有意であった

ことは，民間の米収集能力が作柄に依存しているこ

とをも併せて捉えた可能性もある。

（注16） 共和分で用いられることの多いもうひと

つの手法，ジョハンセンの最尤法は本論文では用い

ない。ジョハンセンの方法は，システム・アプロー

チ（FIML）であり，一組の変数間だけでなく，複数

の変数間の均衡関係を同時に推計できるという大き

な長所がある。たとえば，第３の都市を介した均衡

関係がある場合には，３本の cointegrated-VARを用

いると正確な関係が推計できる。この長所により，

ジョハンセンの方法がエングル＝グレインジャーの

方法よりも優れていることはよく指摘されることで

あり［たとえば Davidson 2001を参照のこと］，筆者

も少なからず同意するところである。しかし，都市

数が45の本推計においては，この長所を発揮するこ

とはできない。なぜならば，第１に，均衡関係にあ

る都市の数を先験的に決めることはできないため，

できる限り多くの都市を同時に推計することが求め

られる。計算能力上，一度に推計可能な方程式の次

元数は限られているのに加え，検定統計量分布表に

おいても最大で５次元までしか算出されていないか

らである。最大の５都市の共和分関係を同時に推計

するとしても，45都市のうち５都市を選ぶ基準を見

つけることは難しく，全ての５都市の組み合わせを

推計することになる。さらに，全ての５都市の組み

合わせの検定結果が，相互に整合的である保証はな

い。第２に，複数の共和分空間（cointegrating

spaces）が推計されたとき，その経済学的解釈が困

難だからである。エングル=グレインジャーの方法で

は，システムの一部分を切り取って推計するという

問題があるが，所与の都市ペアについては，推計結

果の解釈に曖昧さは残らない。また，サイッコネン

の方法は内生性を回避しているため，第３の価格の

ような共通の攪乱項による推計の歪みや偏りを防ぐ

ことができる。ただし，ジョハンセンの方法に伴う

解釈の難しさを逆手に取ることで，市場統合を計測

する試みも近年見られる。たとえば，Gonzá lez-

Rivera and Helfand（2001）は，複数の共和分空間

が推計された場合には市場が統合しておらず，ひと

つだけ共和分空間が推計されたときのみ市場が統合

されている，と解釈している。

（注17） 共和分ベクター A′が（ 1 - bil）なのは，

データベクター p′=（ pi,t, pl,t）との内積をとることで

定常的になることが共和分の定義だからである。つ

まり，

が定常的であれば，pi,tと pl,tは共和分関係にある。つ

まり，推計された z*il,tが定常的であれば，共和分関係

は棄却されない。

（注18） Newey-West estimatorは

ここで

である。

（注19） p次単位根検定には，augmented Dickey-

Fuller（ADF）テストが用いられることが多い。し

かし，真の自己相関の次元 p を知らない場合には，

次元数を考えられうる最大にとって推計することに

なり，徒らにパラメタ数を増やす結果となる。本推

計でもそうであったように，ADFテストの検定結果

は次元数の設定に敏感である。これらの理由から，

本推計ではPPテストを用いた。

（注20） 付論 Aにあるように，パラメタの収束レ

ートが T であるため，FT の分子に含まれる２つの

（Rβ̂-r）が真の値の下でゼロに収束せずに分布を持つ

ためには，それぞれ Tを乗じる必要がある。このこ

とで分母のスケーリング行列で用いた T 2がキャンセ

ルされる。そして，誤差項分散推計値には s2Tをその

まま使うため，通常の F値を用いることができる。

つまり，漸近的に以下のことを示すことができる。

ここで FTサンプルから計算された F値，mは自由度

である。

（注21） 系列相関がない場合には　　　　　なの

で，F 値は通常通り計算された値を用いればよい。
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q

j=1

1
j

1 + q
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しかし，系列相関がある場合には，s2Tは真の分散σ2

に収束しない。一方， である。

（注22） Phillips and Hansen（1990）の “fully

modified” least squares（FMLS）を用いる方法も考

えられる。FMLSとサイッコネンの方法は，ともに

直交投影によって内生性バイアスを除去したデータ

を用いてOLSを推計する共通点がある。違いは，直

交投影される変数が説明変数 pl,t（サイッコネン）か，

被説明変数 pi,t（FMLS）かである。ただし，両者の

うちいずれがより精緻な推計結果を得られるか，確

たる傾向は報告されていない。本稿データをFMLS

で推計したところ，結果は非直交化推計とあまり変

わらなかった。よって，ここではその結果を報告し

ない。FMLSについては，Hamilton（1994, 608-610）

や Davidson and MacKinnon（1993, 717-719）など

も参照のこと。

（注23） 物価指数 cpiで価格をデフレートせずに

推計式に直接加えるのは，デフレートすることで共

通のトレンドを埋め込むのを避けるためである。デ

フレートされた価格はログを取ると ln pi,t-ln cpit = a +

b (ln pl,t-ln cpit) + z*il,tとなり，bを１に近づけるバイア

スをもたらす。

（注24） 匿名レフェリーから指摘をいただいた。

記して感謝したい。

（注25） 除去の基準は以下の通り。サンプルから

２都市を選び，データが重なる期間が60未満の都市

が50以上ある都市をまず除去し，次に20以上の都市

を除去，次は５，０と進んだ。

（注26） 慎重を期すならば，以上のサンプルセレ

クションは，卸売取引が活発で，価格統制の緩い地

域を残すフィルターの役割を果たした，と考えるべ

きかもしれない。しかし，価格が固定されているこ

と自体は，価格統制がとくに厳しいことを必然的に

意味しない。固定価格の存在は，超過需要と同規模

の米供給能力が政府にあったことを示すにすぎず，

各都市間でその超過需要規模に違いがある以上，価

格固定に必要な価格統制実施の強度も異なるからで

ある。むしろ，固定価格は自由価格取引を無効にす

るような政府の米供給努力があったこと，つまり，

裁定統制努力が強かったことを示す，と考えるべき

である。裁定統制努力の強かった地域を除去する本

稿では，推計値には裁定統制効果の過小評価バイア

スの可能性があることを念頭に考察を進めることに

する。また，取引の活発な地域のみを残すことは，

ある程度は避け得ないバイアスである。なぜならば，

実際に成立している市場のデータを用いる以上，市

場が成立できる一定規模以上の情報しか得られない

からである。

（注27） 州と都市名のリストは付論Ｃを参照のこ

と。

（注28） 平均値よりも中央値を用いるのは，アウ

トライヤーに対してより頑健な推測を行うためであ

る。ただし，多くの場合では，平均値と中央値が大

きく乖離することはなかった。

（注29） このことは以下のように理解できる。各

州生産量，政府貯蔵米残高，全国生産量は，iの属す

る州での政府米放出量 giの誘導型として推計に加え

られている。つまり，pi = a + bpl + cgi + zilとなって

おり，giを加えない場合には cgi + zilが残差である。

貯蔵量が一定のときには，iへの放出量 giが増える

と lへの放出量 glが減るため，c < 0を仮定すると，

cov [pl, ẑil] = cov [pl, cgi] = cov [-cgl, cgi] = cov [-gl, gi]≧ 0

となる（政府介入によって価格は連動する傾向にあ

る）。よって，介入変数なしの場合には，b̂は真の値

よりも過大推計となるため，切片推計値は逆に過小

に推計される。

（注30） 同時期以外の米支出は，各州の移出，移

入が公開されていないために計算できなかった。し

かし，1970年代には緑の革命の成果は顕著に現われ

ており，さらに，北部西部小麦食・南部東部米食の

習慣は時代を通じて急激に変わらないので，この時

期だけの市場規模区分がそれ以降の次期を含めた市

場区分と大きく変わるとは考えにくい。

（注31） ダミーや介入変数を加えると，推計値が

帰無仮説の値から離れる傾向があるのにもかかわら

ず，図８において非棄却率が高まっているのは，こ

れらのケースがベースライン推計よりも共和分関係

にある比率が高いからである。

（注32） tテストも行ったが，a = 0と b = 1の非直

交化比率の非棄却率はほぼ１であった。つまり，共
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和分関係にある限り，tテストのほとんどの場合にお

いて帰無仮説が棄却できていない。直交化推計では，

共和分関係を前提とすると帰無仮説非棄却率が高ま

るものの，共和分関係と tテストの帰無仮説の非棄却

は同一ではなかった。非直交化推計の tテストが帰無

仮説をほとんど棄却できないということは，非直交

化推計の精度が高くないことを勘案すると，非直交

化推計の tテストのパワーが低いことを示唆する。そ

もそも，より多くの情報を活用する Fテストの方が

パワーがより大きいことから，考察は Fテストに限

定して行う。

（注33） たとえば，あるトレーダーが産地市場 i

にある米 qtを pi,tで購入し，輸送費用 tilqtを支払って

消費市場 lで pl,tの値段で売却するとしよう。両市場

での逆需要関数が線形で，同様のトレーダーが多数

存在し，相互にクールノー競争を行うと仮定すれば，

ナッシュ均衡においては pi,t = til + pl,tが成立する。こ

こで固定費用 Filがあるとすれば，利潤ゼロの条件は

Fil
pi,t = til + pl,t +─なので，均衡価格は固定費用を加味

qt

Fil
したものとなる。固定費用項─は回帰残差 z*il,tに含qt

まれるので，推計される b̂ilには過小推計バイアスが

発生する。この例に見られるように，固定費用を考

慮しないと b = 1が棄却される可能性が高くなり，固

定費用を考慮した推計には実際の取引量が必要にな

る。

（注34） ２乗項，州ごとに値の異なる切片など，

いくつかの特定化で推計したが，表３の特定化以外

は当てはまりがよくなかった。また，ロジット・モ

デルも推計したが，プロビットと推計値に際だった

差がないのでここでは報告しない。ロジット推計で

は基準化の逆数に─π
2

3を用いた［Godfrey 1988, 208］。

また，Godfrey（1988, 210）のラグランジ乗数テスト

（LM2）でテストし，95％有意水準で均一分散を棄却

した場合には，最尤法推計で得た不均一共分散行列

の推計値（ヘッシアン）を用いている。

（注35） 裁定統制の強度が年や州によって異なれ

ば，このような単純な比較はできない。
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付論Ａ 検定統計量のスケーリング

以下の議論はPhill ips（1986），Hamilton

（1994, 557-561, 564-568）を参照している。説明

変数 pl,tが一階非定常［I (1)］なとき，その全変

動：

が発散しないためには，以下のようなスケーリ

ングが必要になる。

ここでスケーリング行列 S-1は

である。仮説β′= (ail, bil) = (0, 1)を検定する F値

は，

において

であるが，この大かっこ内の行列は下記のよう

に変形できる。

ここで中央の　　　　　　　で挟まれた項は有

限の行列に収束するが，T -2s2Tはゼロに収束す

る。よって，通常の F値を計算すると，逆行列

中において s 2
TをT 2で除すことになる。一階非

定常変数の分散は　　で有限値として得られる

ため，さらにTを除すとゼロに収束する。一方，

分子の Rβ^は Op (T- ─12 )である âilが抜け落ち，Op

(1)の b̂ilだけが残り有限である。このように，

分子が有限で分母がゼロに収束するため，FT

は無限大に発散する。このように，意味のある

漸近分布を得るためには，T -1F Tを用いなけれ

ばならない。

付論Ｂ 推計式の導出と仮定

われわれが想定するのは，すべての i≠ lの

組み合わせにおける，以下のシステムである。

ここで重要な仮定は，攪乱項 (z*il,t, ul,t)の共分散

がゼロということである。

pi,t = ail + bilpl,t + z*il,t,
(B1)

pl,t =δl + pl,t-1 + ul,t，

ただし，
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そしてσ2
i <∞，σ2

l <∞であり，

である。ここでΨ*sすべての sについて正値定

符号であり，{sΨ*s}∞s=0は絶対値において和が存

在するものと仮定する。

(B1)式の２番目の式は pl,tがドリフト（トレ

ンド項）δlつきの単位根過程に従うことを示

している。１番目の式は，pi,tが pl,tと線形関係

にあること，つまり，定常的な z*il,tの下では pi,t

も必然的に非定常になることを意味している。

(B1)式で pl,tと z*il,tが相関していないというこ

とは，(B2)式において２つの攪乱項 (z*il,t, ul,t)の

共分散がゼロと想定するに等しい。

cov [pl,t, z*il,t] = cov [ul,t, z*il,t]≠0.

この仮定はマクロショックや内生性による

omitted variablesの存在を考えると現実的では

ない。よって，本文で示したようなバイアス除

去の方法が必要となる。

付論Ｃ サンプル都市

・アンドラ・プラデーシュ州

Nellore, Hyderabad, Nizamabad, Kakinada,

Vijayawada, Tadepalligudem.

・ビハール州

Patna, Gaya, Ranchi, Dumka, Jamshedpur,

Jayanagr.

・グジャラート州

Rajkot, Bulsar.

・ヒマチャル・プラデーシュ州

Mandi.

・マディア・プラデーシュ州

Indore, Rajgarh, Jabalpur, Durg, Raipur,

Jagdalpur.

・マニプール州

Imphal.

・カルナタカ州

Bangalore, Bellary, Mysore, Shimoga,

Nandgarh.

・オリッサ州

Sambalpur, Balasore, Cuttack, Jeypore.

・パンジャーブ州

Amritsar.

・ウッタル・プラデーシュ州

Dehradun, Saharanpur, Kanpur, Allahabad,

Lucknow, Azamgarh, Varanasi, Nowgarh.

・西ベンガル州

Matiahat, Sainthia, Contai, Balurghat,

Siliguri.
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