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オーストラリアにおけるフィッシャー仮説の検証*t

佐 ↑ケ 光 彦

はじめに

実質利子率が一定で，合理的期待が仮定されているとき，予想、インフレ率の変動はすべて名目

利子率に反映される。このことを利用すれば，名目利子率を観測することによって，将来のイン

フレ率を予測することができる。インフレ率と名目利子率のこのような関係はフイッシャー仮説

と呼ばれている。

Fama (1975)以来，アメリカ，他の OECD諸国や発展途上国で，フィッシャー仮説の検証が

数多く行なわれている1)。もちろん，オーストラリアでも分析が行われているが，その数は決し

て多くない。また検証の結果が，一致を見ていない。その理由には，検証方法の違いや，分析期

間が異なることも考えられる。そこで本稿では オーストラリアにおけるフィッシャー仮説の検

証に関する論文のサーベイを行ない，そしてそれらを検討した結果をもとに，いくつかの補足的

な実証研究を行なう。

フィッシャー仮説を検証する際に いくつかの点が整理されないまま研究が進められている。

すなわち，まず長期と短期の区別とその検証方法である。つぎに，税引き前と税引き後のどちら

の名目利子率を用いるかの問題がある。さらに 構造変化を考慮するかどうかも重要になってく

る。

長期・短期について本稿では，フイッシャー仮説は名目利子率とインフレ率の長期的な関係を

示していると考え，長期の分析方法についてのみ検討する。

また金融資産の売買や投資を行なう場合 税引き後の収益に基づいて行動すると考えるのが妥

当である。しかしながら 税率を何にとるかは難しい問題である。本稿では 税引き前の名目利

子率を使った分析に限定する。

オーストラリアでは1983年の変動為替制への移行および金融規制緩和によって，利子率の規制

が取り除かれた。この前後では 利子率とインフレ率との関係も当然異なってくると考えられる。

* 本稿は龍谷大学の国外研究員 (1999年-2001年)として，オーストラリアのカーテイン工科大学に滞
在したときの研究成果の一部である。

↑ 本稿作成にあたって，カーテイン工科大学の GarryMacDonald教授，関西学院大学の平山健二郎教

授に有益なコメントをいただいた。記して感謝の意を表したい。もちろん，本稿に含まれるかもしれな

い誤りは筆者の責任である。

1) フィッシャー仮説の研究についてのサーベイとして，たとえば Cooray(2002)を参照のこと。
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は以のとおりである。 Fama(1975)にしたがって喧 I節でブイッシャー仮説の検

な考え方を簡単に説明する c つぎに E節で，先行制;究で用いられたj全証方法を

に説明する日直節ではオーストラリアのデータに対して行なわれた検証結果を付ぃイくイする。

そしてIV節で， 197の年から2000年の期間について，これらの方法を適用して，オーストラリアに

いてブイッシャーイ反説が成立しているかどうかを検討する。

E臨ブイッシャー仮説の検証

まず，ブイッシャー効果およびブイヅシヤ山イ反説を説明するために， IS-LMモデルぜマネ…

サプライと利子率及びインフレーションの関係を考えよう。

、ネマ ライの増加あるいは増加率の上昇をもたらす金融緩和政策 J
V斗 させると

いうのがお…LMモデルからの結論である。ところが，現実には高利子率の，また

している国や時期で，マネーサプライの増加率の i二葬が観測されることがある。これは

IS-LMモデルでは，マネーサプライと利子率の関係のうち短期的な側面しか考慮していないか

らである。

マネー ライと利 の関係を理論的に整理し，実証的に分析した先駆的な
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として
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よびブイッシャー効果に分類した。そして，マネーサプライが増加し

ときに利子率は，短期では流動性効果によって低下し，長期では所得効呆，ブイッシャー効果に

よって上昇することを二予測し，その予測の正確さを実証的に証明したc

とは，マネー什ブライ ると貨幣市場で利子率の変化を生!λ により

されるというものであるちたとえば，マネーサプライが増加すると貨幣の超過供給

にある債券市場で超過需要を引き起こす。その結果，債券価格が i二昇し，利
ワ
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るに投資支出などの需要が増加し，乗数効果によって名目所得を増加させる。

は名目所得の増加関数であるから，名目所得の増加にともなって貨幣需要も増

を上昇させる c これが所得効果である。

に噌ブイッシャー はもともと予想インフレ卒と利子率との関係おしゐ

まると，資金の貸手は資金が返済される将来の物価を
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の変化が現実のインフレ率に影響するが，さらにそれが人々の将来のインフレ率の予想を変える

という推論が正しければ，マネーサプライと利子率の関係でフイッシャー効果を無視することが

できない。

フィッシャー効果を前提とすれば，利子率を名目利子率と実質利子率とに区別しなければなら

ない。名目利子率と実質利子率の関係は以下のように定義される。

名目利子率=実質利子率+予想、インフレ率

この考え方を提示した IrvingFisherにちなんで，フイツシャー効果という言葉が生まれたので

ある。そして上の関係はフィッシャ一方程式と呼ばれる。

この関係式から，マネーサプライの増加が人々の予想インフレ率の水準を高めるならば，現行

の名目利子率はすでに低すぎるということになる。その結果，名目利子率は人々のこのような考

え方を反映して，やがて高くなっていくはずである。フィッシャ一方程式に基づくこのような推

論をフイッシャー仮説と呼んでいる。

このように名目利子率には将来のインフレ率に関する情報が含まれているので，名目利子率に

よって将来のインフレ率を予測することは，ブイツシャ一方程式を用いれば可能である。すなわ

ち，もし実質利子率が一定で，合理的期待が仮定されれば，名目利子率とインフレ率は 1対1の

関係にあることを利用するのである。

Fama (1975)は，すべての利用可能な情報を用いるという意味で，短期の金融市場が効率的で

あれば，市場は確率的期待値として将来のインフレ率を予想するという仮説を検証し，名目利子

率によって将来のインフレ率を予測することが可能であることを示した。

Famaによって展開されたモデルは，今期の名目利子率と今期から来期にかけてのインフレ率

の関係を考えている。まず，投資家は実質利子率水準に応じて投資を決定すると仮定する。すな

わち，つぎの(1 )式のような定式化が考えられる。

Etrt=Rt-Et1rt ( 1 ) 

ここで，E川 ，Rt， Et1rtはそれぞれt期から(什1)期までの事前的実質利子率，名目利子率，

および期待インフレ率である。 Etはt期の期待値を示している。これがブイツシャ一方程式と

呼ばれている。

人々は今期 t期から将来の (t十1)期までのインフレ率を予測しなければならない。現実のイ

ンフレ率 πtを確率変数と考え，期待インフレ率Et1rtと誤差項 εtの和として，つぎのように表

わそう。

πt=Etπt十εt ( 2 ) 

ここで，合理的期待のもとでは，誤差項の期待値はゼロである (Etεt=O)。

事前的実質利子率はインフレ率を予想して決められるので期待値オペレータ Etをつけている。

そして事後的実質利子率はその実現値であるから確率変数になる。そして，実質利子率の実現値

引はその期待値(事前的実質利子率)Etrtと誤差項 etの合計として，つぎのように表わすこと
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EtYtは と{反定する (EtYt~= r)。そして? Ytはインアレ

にしたがって発生すると考えると， Etetご二Oになる。

( 2 )と(3 )式を(1 )式に代入することによって，期待値を含まないで，実現値と誤芥のみ

で(1 )式をつぎのように書き在すことができる。

1ft r十一Rt十εt十et ( 4 ) 

したがって，名目利子率が将来のインフレ平に関する情報を持っているかどうかは，つぎの凶婦

(引のパラメータを推定することによって検証すること
二レ 吋
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( 4 )式にしたがえは， α=-r， s=lを ヴト'レ -，~­ζコ I~ζ. <二 l

あることが?そして残差に系列相関 し叫主どうかを ることによっ

!二の仮定がj指たされていると

き，ブイツシャー仮説は完全に支持され，そして事前実質利子率が一定で、合理[:10期待が11埼たされ

ているという仮定の Fで，名目利子率は将来のインフレ率に関する完全なd情報を含んでいる。

Fama (1975) 1953年から1971年までの期間について， :ヶ月物から Gヶ月物の短期

を名目利子率とし，それらに対応する期間の消費者物価指数で計ったイン

( 5 )式を推定したc そして，残差rliに系列相関がなく， s=J という

の

フレ率を利用し

棄却]されなかったことを

を完全に利用して

をなえしている。

したりこの結果は争短期金融市場が効率的であり，人々が名目

インフレ率を しており，そし あること

H.フィッシャー仮説の検証方法

ように， ブイ yシャー仮説の検証方法の基本的な考え は Fama
Y 唱し Jー

トー〈ょっ ι

されたc すなわち弓 と実質利子率が，-.定としAう仮定の下で， (5)式において， α 

1であるならば，ブイッシャ--，1&説が成立しているりもし名

目利子率 Rとインフレ率 πが定常であれば， OLSによって(5 )式を推定することによっ

を検定することができる。しかしながら，名目利子率とイシアレ平が定常i時系列でない

Farna (1975)の方注に OLS推宗を直接適用するのは問題がある。最近の時系列分析の

もなって， さまざまなブイッシャー{反説の検証方法が提唱さ

を整理しておこう口

し3る。ここで

弘共和分分析

」
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、
町、ンリノフ Jb」 している最近の研究の多くは共和分分析を利用している c
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期的なフイツシャー仮説を検定するために，インフレ率と名目利子率が1(1)であり，共和分関

係が存在しているかどうかを吟味する。他方，短期的なブイツシャ一関係を見つけるために，誤

差修正モデル (errorcorrection model， ECM) を推定し，グレンジャーの因果関係テストを行な

つ。

( 5 )式は，合理的期待と αが一定(実質利子率一定)であることを仮定した場合，s=lなら

ば，フィッシャー仮説が成立していることを意味する。すなわち，もし名目利子率Rとインフ

レ率πが1(1)にしたがい，それらが共和分関係にあり，そして共和分ベクトルが (1，-1) な

らば，長期のフイツシャー仮説が支持される。この場合，名目利子率Rがインフレ率πと1対

1で変動するので，完全フイツシャー効果があるという。そして共和分ベクトル (1，-s)が

Oく戸<1であれば，その関係は部分的にフイツシャー効果があるといわれる。さらにもし名目

利子率Rとインフレ率πが 1(1)にしたがい，それらが共和分の関係になかったならば，フイツ

シャー効果がないことを意味する3)。

B. VARモデルによる検証方法

ブイツシャー仮説を検証するのに， VARモデルを用いた分析も数多く行われている。ここで

は，N節で適用する Engsted(1995)とOlekalns(1996)の2つの方法を簡単に説明する。

B-l Engsted (1995)の現在価値モデルによる検証方法

Engsted (1995)は Campbelland Shiller (1987)による現在価値モデルから導かれた制約を

VARモデルに課すことによって長期のフイツシャー仮説を検証している。その方法を簡単に述

べれば以下のとおりである。 Shillerand Siegel (1977)より，フイツシャー仮説の関係がつぎのよ

うに得られる4)。

Rt=r十 (1-b)EbjEtπt+j ( 6 ) 

ここで，rは事前的実質利子率であり，一定と仮定されている。また，bは割引率で，

e-r今 (1+r) -1 に等しい。そして Etは条件付期待値のオペレータである。

( 6 )式は，つぎのように書き換えることができる。

Rt-b7rt=r十 'L.b
j
EtL1πt十1 ( 7 ) 

もし，Rtとわが1(1)であれば， (7)式にしたがって検証がなされる。ここで，St=Rt-b7rtと

しよう。 StとL17rtは定常である(1(0))。そして，つぎのような VARモデルを考えよう。

3) Koustas and Serletis (1999)は異なる観点から， VARモデルを用いてフイツシャー仮説を検証して

いる。この見方は上で述べた考え方とは矛盾しているが，ここでは，上述のような考え方にしたがうこ

とにする。

4) この関係は長期の名目利子率と将来の 1期先期待インフレ率の関係を示している。しかしながら， III 

節の分析では，名目利子率に 3ヶ月物の銀行引受手形の割引率を使っている。
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期待インフレ率は(12)式から，E(ef 1 1t) =0として，つぎのように計算される。

E(7r:t+11 1t) =all7r:t+αbRt-1+αi1πt-1 +aI2Rtー2+…+α11πt-q十1+ ai2R t-q (13) 

また， (11)式の期待値をとると，Rtの期待値はつぎのように表すことができる。

E(Rt 1 1t-1) =ρ+sE(E(πt+111t) 11t一1) (14) 

そして， (11)式から (14)式を引くと，つぎのようような関係がえられる。

Rt-E(Rt 1 1t-1) =s [E(πt+11 1t) -E(E(πt+111t) 11t-1)]十εt (15) 

(15)式の左辺と右辺第 1項のカッコ内の値を求めることができれば，これらの変数は定常である

と考えられるので，この式を OLS推定し，sが 1であるかどうかを検討することによって

フイツシャー仮説を検定することができる。

VARモデル(12)式から， (15)式の左辺は名目利子率九の実現値と期待値の差であり， VAR 

モデル推定結果からえれれる，Rtの方程式の残差として求めることができる。

Rt-E(Rt 1 1t-1) =ef (16) 

また， (15)式右辺の第 1項のカッコ内は，今期から来期までのインフレ率を今期予想した値と前

期予想した値の差である。これを VARモデル(12)式に従って計算するとつぎのようになる。

E(πt+11 1t) -E(E(πt十111t)1 1t-1) =αllef+αbef (17) 

(17)式も， (12)式の VARモデルの推定値によって求めることができる。 St=E(πt+111t)

-E(E(πt+111t) 11t-1)と書き直し，つぎの (18)式を用いて，sニ Iの検定を行なう。

Rt-E(Rt 1 1t-1) =sSt+εt (18) 

盟.サーベイ

オーストラリアにおいても，フイツシャー仮説の検証について，いくつかの実証研究がなされ

ている。 Atkins(1989)の研究以来オーストラリアでは，主に共和分分析によって，長期の

ブイツシャー仮説が検証されるようになった。その結果を整理すると，表 lのようになる。以下

表 l オーストラリアにおける長期フイッシャー仮説の検証結果

ョpl間ι 丈 検証方法 利子率 分析期間 結 果 利子率 イン7レ率 法人税

Carmichael & Stebbing (1983) OLS 税引き後 1965-1981 棄却 90日物銀行引受手形 CPI 限界所得税率

5年物社債

Atkins (1989) 共和分分析 (EGテスト) 税引き後 1965-1981 支持 90日物財務省証券 CPI つつつ

Inder & Silvapulle (1993) 共和分分析 税引き前 1964-1990 棄却 銀行引受手形 CPI 法人税率

Mishkin & Simon (1995) 共和分分析 (EGテスト) 税引き前 1962-1993 支持 13週物財務省証券 CPI 

Engsted (1995) VAR，現在価値モデル 税引き前 1969-1993 棄却 長期国債 CPI 

Olekalns (1996) V AR (Keating， 1990) 両方 1969-1993 規制緩和以前:棄却 90日物商業手形 CPI 法人税率

以降:支持

Hawt町 (1997) 共和分分析(ヨハンセン 両方 1969-1994 規制緩和以前:棄却 13週物財務省証券 CPI 法人税率

-テスト) 以降:支持 90日物銀行引受手形

10年物国債
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でヲオ…ストラリアに るそれぞれの研究を にまとめておこう。

々の研宥について述べる前に‘いくつかの留意点を整理しておくむまず@オーストラリアで

は、 CPIが四半期データであるので，分析はすべて四半期データを月'jviて行われているつまた

そのため苦手ij二子率のデータについても，ほとんどの研究が3ヶ月物の利子率を採用している。た

し， Engsted で、は OECDテ、ータから取られた長期間演の手Ijりを，また Hawtrey

では 3つの指標が用いられ?その中のひとつは10年物のi耳慣である。そして，

として金融規制j続和が行なわれ，変動為替相場制への移行した1983年で

期間を元、書11している。ただし， Engsted (1996)は期間分、害リしていなし」また Mishkinand Simon 

利子卒として採用されている財務省証券の規制撤廃の時期である1979年第 3四

芳一iで分割している。さらに，共和分分析を行なうにあたって，分析する変数は1)過程である

w とを前提としている ω

CarmIchael and Stebbing (1983) 

オーストラ 1)アにおけるブイツシャ--1反言iの杉tfJiEは， CarロlIchael(lnc! Stt七bing 絡めによっ

めて行なわれた。彼らは，貨幣と金融資産の間の代詩作:が高ければ，金融資産の名目

lま 的にはほ あり )J守
}勺F
'____' ¥.. 

このイ反を‘theinverted Fisher h ， rn ，，'H~L市 Îs' (以下では， V主ブイヅシャ、イ反説' として言及す‘る)

と呼んでいる。彼らは，アメリカとオーストラ 1)アのデータを!おいて， インフレ率を説明変数と

して実質利子率を説明する[1:引長方程式を推定することによって%のインブレ

させることを示したりそして.インブレ平の変化に対しぐ?名目利子誌:は

を受けなし 3として?ブイソシャー仮説を否定したわけである。この研究のオーストラリアに

ける推定期間は]965年から1981年までであり， OLSによって回帰モデルは推定されている。

B. Atkins (1989) 

はさ汁分析¥誤修正モデルヲそして因果性テストを用いてフ

ブイ yシヶー効果を検証している c 標本期間は1965年第2四半期から1981年第2回

るり Atkins(1989)は具体的にデ…タについて言及していないが予

インフ1.-->宗として CPI を吊しヨて~，¥ると思われる。そして EmJlεand(片品nσ刊の

と期の

までであ

(以

， EGテストと

規制緩和以前であるのでヲ

から， のブイッシャー仮説を している。

については されていないU

l-;! 貨幣と

たが~.)て勺名[1手!j
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c. Inder and Silvapulle (1993) 
lnder and Silvapulle (1993)は1964年第4四半期から1990年第4四半期までを分析対象とし，

名目利子率として銀行引受手形6)の割引率を用いて分析を行った。構造変化については，モデル

に1983年の前後を分けるダミー変数を加えることによって考慮している。

長期のフイツシャー効果を検証するために， OLS， FMOLS， ECMの3つの推定方法を用い

ている。被説明変数は実質利子率であり，説明変数として，インフレ率のほかに，アメリカの実

質利子率と規制緩和を説明するダミー変数を加えている。これらの変数が加えられているのは，

実質利子率に与える実物面の影響を考慮に入れるためである。すなわち， Carmichael and 

Stebbing (1983)と同様に‘逆フイツシャー効果'の検定を行なっている。

長期的なフイツシャー効果を検証するために， OLS， FMOLS， ECMの3つの推定方法がと

られたが，推定方法による違いはなかった。そして，インフレ率は実質利子率に影響を及ぼすこ

とが確認された。その効果は，インフレ率 1%の上昇に対して，実質利子率は約0.5%低下する

というものであった。したがって，フイッシャー効果は支持されなかったとしている。

D. Mishkin and Simon (1995) 

Mishkin and Simon (1995)は短期のフイツシャー仮説を検定するために，名目利子率の 1回階

差をインフレ率の 1回階差に回帰させる分析を行った。この回帰式で，インフレ率の係数が1で

あるならば，完全なブイツシャー効果があり， 1以下であれば不完全な効果が，そしてゼロであ

ればフイツシャー効果はないと判定している。また，長期のフイツシャー仮説を検証するために，

EGテストによって共和分検定を行っている。フィッシャー効果の有無の判定は短期の場合と同

様で，共和分ベクトルの大きさがOより大きければ効果があるとしている。 1962年第3四半期か

ら1993年第4四半期を分析対象とし，利子率の規制緩和が始まった1979年第3四半期で分割した

2つの期間についても上の分析を行っている。その結果，長期的にはフィッシャー仮説は支持で

きたが，短期的には支持できなかったとしている。

E. Engsted (1995) 

Engsted (1995)はオーストラリアも含めた OECD13カ国について， VARモデルを利用して，

現在価値モデルから得られる長期的なフイツシャー仮説の制約が支持されるかどうかを検討して

いる。オーストラリアの分析期間は1969年第 1四半期から1993年第 1四半期で，インフレ率とし

て CPIを，利子率として長期国債の利回りを利用している。その結果，現在価値モデルの制約

は棄却され， したがって，フイツシャー仮説は支持されなかった。また， SIとstの相関やそれ
らの標準偏差の比の分析でも，オーストラリアの結果は，フィッシャー仮説を支持しなかった。

6) 銀行引受手形の割引率が30日物， 90日物， 180日物のいずれであるかについて， lnder and Silvapulle 

(1993)は言及していない。しかしながら，四半期データでの分析であるから， 90日物の割引率を用い

ていると推測することができる。
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F. Olekalns (1996) 

Olelalns (1996)は VARイノベーションに基づいた方法を用いて，オーストラリアにおける

ブイッシャー仮説を検証したり利子率として， 90日物の商業手形，の割引率を利用している。標本

期間は1969年第4四半期から1993年第 3四半期までである。そして，期待インフレ率のほぼ半分

が名目利子率に反映されているという結果が得られた。また， 1983年の金融規制緩和後の期間に

ついて分析すると，期待インフレ率の変化はほぼ名目利子率に反映されているという結果が得ら

れ，フイ yシャー仮説は支持されている ω

G. Hawtrey (1997) 

Hawtrey (1997)は， Johansenの共和分検定(以下，ヨハンセン・テストと呼ぶ)を用いて，

ブイッシャー仮説について，規制緩和と租税の効果を吟味した。分析の全期間は1969年第3四半

期から1994年第4四半期で， 1983年の規制緩和の時点で， 2つの期間に分けた;場合についても分

析している。また利子率として， 13週間の財務省証券， 90日物の銀行引受手形， 10年物の閣僚の

3つの指標を用いている。また，インフレ率として CPIを利用している。その結果，全期間お

よび規制緩和以前には，共和分関係が検出できず，ブイツシャー効果が検出できなかった。それ

に対して，規制緩和以降の期間ではフイッシャー効果が検出できたことを報告している c さらに，

税引き前の利子率を用いた場合には，共和分ベクトルが1より小さかったが，税引き後のデータ

では共和分ベクトルが 1であるという仮説は棄却できず，ブイッシャー仮説が成立していること

を指摘している口

このようにラ長期のブイッシャー仮説の支持，棄却が研究によってまちまちである。そして，

Fama (1970)で定式化された日)式で，s= Iとなる結果を共通して得ることができなかったが?

0<点く1と解釈できる結果はおおむね支持していると考えられる。

すなわち，棄却された研究の中で， Carmichael and Stebbing (198;3)はOLSで分析しているし

ているので，現在の段階でその結果をそのまま信じることはできない。そじて， lnder and 

Silvapulle (199:3)の場合舎インフレ率の係数は -0.5前後であった。これは，インフレ率1%の

上昇に対-して，実質利子率が0.5先低 iぐしていることを示している。フィッシャ一方程式によれ

ば，同時に名目利子率が0.5%上昇するはずである。すなわち，名目利子率はインフレ率から影

響を受けており，部分的にブイツシャー効果があることを意味する。すると， EGテストと同様

の方法で行われた分析では，ブイツシャー仮説は部分的に支持されていると解釈できる。

棄却された残りの研究は Engsted (1995)である。この検定は，現在価値モデルから得られる

ブイツシャ-f反説の制約が支持されるかどうかを検定したものである。すなわち多 (5)式の 3

=Jが成立しているか否かを検定している。可能性として， ()くβ<1の場合は β中1に含まれ

る。そのため，部分的にブ fツシャー効果があるかどうかは判断できない。

また，フイッシャー仮説を規制緩和以前には棄却，以後は支持している 2つの研究は EGテ
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ストとは異なる方法を用いている。 Olekalns(1996)は VARモデルのイノベーションを用いて

フィッシャー仮説を定式化し，定常時系列データによって検定できるようにして， OLS推定で

得られる係数の制約を検定している。 Hawtrey(1997)は共和分分析を行っているが， EGテスト

ではなく，ヨハンセン・テストを採用している。これらの方法の違いによって異なる結果になっ

たと思われる。

このように，方法や分析期間が異なることによって，フィッシャー仮説の検定結果が異なるが，

その傾向をある程度整理することができる。すなわち， (5)式における s=lの検定について

は，規制緩和後のいくつかの研究でしか成立するという結論を得ていないが， 0く3く1である

ことがおおむね支持されていると解釈できる。

lV.実証研究

前節でみたように，分析方法や分析期間によって，オーストラリアにおけるブイツシャー仮説

の検定結果は異なっている。そこで，本節では標本期間を1970年から2000年にそろえて，共和分

分析， Engstedの方法， Olekalnsの方法の 3つの方法によって，長期のフイツシャー仮説を検

証しなおしてみる。

A.名目利子率とインフレ率のデータと記述統計

本節では上述の検定方法を1970年から2000年の期間について，オーストラリアのデータに適用

する。月次の物価データが利用可能でないので，四半期データを用いる。名目利子率として90日

物の銀行引受手形 (bankaccepted bills) を利用する。これは月次データで利用可能で、ある。四

半期に加工するために，各四半期の期末データを用いた。物価データとして CPI(総平均， 8州

都加重平均)を用いる。 2000年 7月に10%の GST(Goods and Service Taxes)が導入された。

その結果， 2000年第3四半期のインフレ率がほぼ税率10%分上昇している。しかしながら，ここ

では修正をおこなわずに分析している。また，フィッシャ一方程式に合わせるために，通常の計

算方法とは違い，たとえば， 2000年第 1四半期のインフレ率は， 2000年第 1四半期から2000年第

2四半期まで、の年率の変化率を取っている7)。

表2は名目利子率 (R3) とインフレ率 (DP3)の基本統計量を示している。表2.Aは1970年

第1四半期から2000年第4四半期までの全標本期間の結果である。名目利子率の平均は10.0%で

あり，インフレ率の平均は6.6%である。したがって，事後的実質利子率は3.4%である。インフ

レ率の変動係数(=標準偏差/平均)は 0.73で，名目利子率の 0.42よりも大きくなっている。

したがって，インフレ率の変動は名目利子率のそれより大きくなっている。また，名目利子率と

インフレ率との間の相関係数は 0.42であり，正の相関がある。

7) インフレ率は対数値の差を取って計算している。したがって，普通の方法で取るのにくらべ，高イン

フレ期にはその値が小さく計算されている。
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表2 基卒;統計量

A :1-2000:4) 

l平 均[標準イ尉[最小値]最大値 i歪 τ「γ-E
一一 一一十一 一一一一 丁一一一一一一一一一寸 一一ー 一寸「一一 一一一下 一一 一一I一

R3 10.04 4.18 <1.45 19.9] 0.57 -0.72 

DP3 6.57 4.80 -1.84 22.66 0.71 0.80 

相関係数=0.420

日 (1970: 1却1983: 4) 

ト fiJli'.;#;.lF"ic"'_' 的!枯-;.r.:.: n~f':! 一一一q;. J:'，J f}~士F斗竺ゴニE比三円11三一度

:;3〕;;;lrγJ:;:l::::;:::;lf;;
相関係数ェ0.262

C (1984 :1-2000 : 4) 

i 'If 均|標準偏差)最小値;(最大植 12i 度|尖 度

R:3 9.86 4.65 4.77 19.74 0.52 '-1.20 

DP:3 4.18 3.52 -'J.67 14.63 0.60-0.20 

相関係数ニニ0.674

2のBとCは2つの期間に分割したサンプルでの結果である。 1970年第 1四半期から1983年

第4四半期までの第 1期では，名目利子率の平均は10.3%，インフレ率のそれは9.5%であった。

たがって，事後的実質利子率は0.8拓である。インフレ率の変動係数は 0.48と名目金利の

0.35より大きし全期間の場合と同じく，インフレ率は名目利子率より変動の激しいことがわ

かる。両者の相関係数は 0.26であり，正の相関があるが，全期間にくらべその値は低い口

1984年第 1四半期から2000年第4四半期までの第 2期では，名目利子率の平均は9.9%，イン

フレ率のそれは4.2%であった。したがって，事後的実質利子率は5.7%である。インフレ率の変

動係数は 0.84で，やはり名目利子率の 0.47より大きくなっており，第 2期でもインブレ率の変

動は名目利子率のそれより大きい。両者の相関係数は 0.67で，第 1期のそれより大きい。第 1

期より第 2期において，名目利子率とインフレ率の関係が強くなっているむ

国]は名目利子率とインフレ率の推移を示したものである。 1980年代には名巨利子率は目指か

ら20%の間を推移している。また， 1990年代と， 2つのオイル・ショックの時期を除いた1970年

代には. 5 %から10出の聞を推移している。オイル・ショックの影響のある時期を除いて，イン

フレ率は 0%から 5売の問を推移している。また，オイル・ショックの時期でさえ10%以下で，

資源国オーストラリアは，オイル・ショック~こ大きく影響を受けることがなかヮたことが読みと

。

B.単位根検定

ここでは， TSP (Time Series Processor) を使って， 3つの単位根検定を行なった。すなわち，

加重対称タウ (Wtd.sym.)検定， Dickey and Fuller (Dickey-F)検定，そして Phillipsand 
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Perron (Phillips)検定である。各検定を説明変数にトレンドを入れない場合と入れた場合につ

いて行なった。ラグの長さは AIC情報量基準にしたがって選んだ。共和分検定も同様である。

全期間の単位根検定の結果は表3(1)に示されている。数値は各統計量のp値を示している。

表3(l)Aは， トレンド項を含まない場合の，名目利子率 (R3) とインフレ率 (DP3)の単位

根検定の結果である。インフレ率の Phillips検定を除いて，名目利子率とインフレ率は単位根を

持つという帰無仮説を棄却できなかった。しかしながら，表3(l)Bのようにトレンド項を含む場

合には，インフレ率の検定では Wtd.Sym.検定を除き， 5 %の有意水準で定常であるという結

果を得た。

表3(1)のc(トレンド項を含まない)と D (トレンド項を含む)は 1階の階差をとった単位根
検定の結果である。 1回階差をとると名目利子率 (DR3) もインフレ率 (DDP3) も， トレンド

を含まない場合も含む場合も，ともに定常であるという結果を得た。

上の結果から，名目利子率，インフレ率ともに 1(1)であると考えて，以下の共和分検定を行

なう口

表 3(2)のAとBは第 1期 (1970: 1-1983 : 4) における名目利子率 (R3) とインフレ率

(DP3)の単位根検定の結果である。この期間では，名目利子率は 5%の有意水準で単位根があ

るという帰無仮説が棄却できなかった。インフレ率の場合， Phillips検定では帰無仮説は棄却さ

れた。しかし，他の2つの検定で、は棄却されなかったので，この期間についても名目利子率とイ

ンフレ率は単位根をもっと考える。

表 3(2)のCとDは1回階差をとった系列に対する検定の結果である。 Dickey-F検定では名目

利子率 (DR3)，インフレ率 (DDP3) ともに帰無仮説が棄却されないものがあったが，他の 2
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(1) 1970: ]-2000 . 4 

/，，， . トレンドなし

Wtd 

Dickεy-F 

Phillips 

R:3 

0.399 

0.449 

0.099 
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DP:3 

0.078 

0.240 

0.000 

C. (トレンドなし)

Wtd. Svm 

Dickev-F 

Phillips 

0.000 

0.000 

0.000 

DDP3 

0.000 

0.000 

0.000 

(2) 1970: 1-]983: 4 

1¥. トレンドなし

Wtd. Sym. 

Did日y-F

Phillips 

R3 

0.280 

0.357 

0.U6 

DP~) 

0.290 

0.300 

C. 

Wtd. Sym. 

Dickey四F

0.014 

0‘053 

0.000 

0.016 

0.065 

0.000 
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C. [;皆(トレンドなし)
一一一一一一一一一γ一一一一一一-

DR3 

明!td.

Dickey州F

0.018 

0.076 

0.000 

DP3 

0.253 

0.357 
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つの検定方法では，帰無仮説は棄却され，両系列は定常であるという結果を得た。したがってこ

こでは，名目利子率，インフレ率ともに 1(1)であると考えることにする。

表3(3)のAとBは，第2期 (1984: 1-2000 : 4) における単位根検定の結果である。この場合，

名目利子率についてはすべての検定で，帰無仮説は有意水準 5%で棄却されなかった。したがっ

て名目利子率は単位根を持つと判断できる。しかしながら，インフレ率については Phillips検定

によれば，単位根があるという帰無仮説が棄却された。他の 2つの検定では棄却されず，インフ

レ率は単位根を持つという結果を得たので，ここでは名目利子率もインフレ率も単位根をもっと

考えることにする。

第 2期についての l回階差の単位根検定は表 2(3)のCとDに示されている。インフレ率

(DDP3)は3つの検定ともに定常であることを示している。しかしながら，名目利子率

(DR3)の結果は方法， トレンド項を含むか含まないかによって異なる。トレンド項が説明変数

に含まれていない場合は， Wtd. sym.検定と Phillips検定では定常で、あるが， Dickey-F検定で

は単位根があることを示唆している。他方， トレンド項が説明変数に含まれている場合，

Phillips検定では単位根があるという帰無仮説は棄却できたが， Wtd. sym.検定と Dickey-F検

定にでは棄却できなかった。このように，インフレ率の 1回階差は明らかに定常であり，名目利

子率の 1階階差もトレンドなしの場合には，定常であると考えられる。ここでは名目利子率，イ

ンフレ率ともに 1(1)であると考える。

以上の結果から，全期間， 2つに分割したそれぞれの期間についてすべて，名目利子率とイン

フレ率は 1(1)であると考えて，以下の分析を進める。また，説明変数にトレンド項を含めるか

含めないかによって明確な差はなかった。すなわち， トレンド定常の要因はないと考えられる。

C.共和分検定

田節の先行研究のサーベイの結果からは， EGテストによっては共和分関係がおおむね検出で

きた。また，ヨハンセン・テストを用いた Hawtreyの研究では，金融規制緩和以前のデータで

は共和分関係が検出できなかったが，以後期間には検出されている。ここでは EGテスト，ヨ

ハンセン・テストの両方の検定方法を用いて，フィッシャー仮説が成立するかどうかを検証する。

表4(1)は全期間 (1970: 1-2000 : 4) についての共和分検定の結果を示している。 EGテスト

の結果からは， トレンド項を含む場合も含まない場合も，検定統計量の p値が5%よりはるか

に大きく，名目利子率とインフレ率の聞には共和分関係がないと考えられる。ヨハンセン・テス

トの結果では， トレンドのない場合には，共和分関係がないという帰無仮説(表 3における

Ho: r=Oの検定)を棄却することができなかった。他方トレンドのある場合には， 10%の有意

水準では共和分関係がある判断できる結果を得た。また，共和分ベクトルの推定値は(1， -

0.87)であった。

1970年から2000年までの30年間のデータを用いると， EGテストでは全く共和分関係が検出で

きなかった。また，ヨハンセン・テストでもトレンド項を含む場合のみで，それも10%の有意水
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B. Johansen (trace)テスト

トレンドなし トレンドあり

Ho: r=O 7.542 12.871 

p 1i直 0.662 0.242 

Ho: r三五1 3.375 3.445 

p値 0.366 0.060 

ラグ次数 4 5 

共和分ベクトル (トレンドなし) (トレンドあり)

2 1 2 

R3 1.000 1.000 1.000 1.000 

DP3 1. 541 3.308 -0.808 -17.158 

準で，共和分関係が検出できただけであったo N-Aの記述統計の項でみたように，名目利子率

とインフレ率の相関係数は 0.42と低かった。先行研究では，共和分関係が検出できたものの，

それらより期間が長い本稿の分析では，共和分関係が検出されなかった。そこでつぎに， 1983年

の金融規制緩和の時期でサンプルを 2つに分けて，同じ分析をしてみよう。

表4(2)と(3)は各分割期間における共和分検定の結果である。両期間ともトレンド項のあるなし

に関わらず，また EGテスト，ヨハンセン・テスト検定方法に関わらず，名目利子率とインフ

レ率の聞には共和分関係が検出できなかった。

規制緩和以前の期間について，期間は違うものの， Atkins (1989)とMishkinand Simon (1995) 

は，基本的に EGテストを行ない，フィッシャー仮説を検証し，それを支持しており，本稿の

結果と矛盾している。このことは，フイツシャー仮説を示す共和分関係が，期間の取り方によっ

て変わることを示している。

また，規制緩和後の結果についても， Hawtrey (1997)では，ブイツシャー仮説が成立してい

るという結果をヨハンセン・テストによって得ている口 Hawtreyは1994年までを標本期間とし

ている。それ以降2000年までの名目利子率とインフレ率の動きを図 1でみてみると，規制緩和以

後のそれまでの動きと異なっている。すなわち， 1980年代の名目利子率は高水準を維持し，激し

く変動しているが， 1990年代入って10%を切るようになり， 1994年以降は 5%強の水準を推移し

ている。それに対して，インフレ率は1985年から1990年代初めまで 5%弱の，それ以降 2%前後

の水準を推移している。このような， 1994年以降の名目利子率とインフレ率の動きがそれ以前と

違っていることが， Hawtreyと本稿での結果の違いを生んでいると考えられる。

以上の結果から，期間の取り方によって共和分関係は不安定であると考えられる。したがって，

オーストラリアにおいては，規制緩和以前，以後に関わらず，安定したフイツシャー仮説の成立

ないし，フイツシャー効果があるということは，共和分分析からはいえない。

D. Engsted (1995)の方法

Engsted (1995)はE節の B-1でみたように，現在価値モデルから得られるフイッシャー仮説が
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5 Engstedによるフィッシャー仮説の検証結果

51-1の係数
¥..Jl(.l11t5Cl / ノ， I 中身，)'1、 :)V../'JÃλι~

Corr がと
(p 11宣) (p値)

全期間 (1971: 1-2004 .11) 0.131 0.029 0.001 o場576 。司706

第 1 (1971 : 1ゃ 1983: ) 0.370 。.010 0.010 0.367 0.385 

第2期:1 -2000 : 4) 0.056 0.335 0.005 

る条件を， VARモデルを用いて検証している o Eng対抗iでは，表 5のような結果を利用

して，ブイヅシャー関係を詳細に分析している。ここでもその方法にしたがって. 2000年まで拡

したデータを用いて再検討4してみよう。

まず，市IJ約の検定はIl節で説明したように，名目利子率とインフレ率の間のスプレッド Sと

インフレ奈の Aπの 2変数で、構成される VARモデルから得られるイノベーション XをS

と4π のラグ変数で説明する回帰モデ、ルにおいて，説明変数すべての係数がゼ口であるという

無仮説を F検定したときの p備である8; (表 5第4事1])。この検定の結果，全期間，第 1期，第

2期ともに，この仮説は棄却され，現在価値モデルから得られるブイツシャー仮説の制約は成

ないη

Engstedはつぎに予 VARモテ、ルにおいて， 5が 4π の原因となっているかをみてしEる。すな

わち，名目 とインブレ率のスプレッド Sによってインフレ率の変化を予測することがで

きるかどうかをグレンジャー・テストによって検討している。その結果が，表 5の Grangerテ

ストの欄に示されている。全期間と第 1期は 5%の有意水準で， 5はAπ の原因となっているこ

とを示している。そして，第 2期には因果性がないという結果を得ている。また手 5tlの係数

ブイツシャー仮説における (5)式の係数点に相当していると考えられる
91
。全期間の場合，こ

の値がO.];3，第 l期には O. 第2期には 0.06であった。この結果からは，第 1期には部分的

なフィッシャー効果が検出できていると捉えることができる。

さらに Engstedはスプレッドの実現値ふと，制約のない VARモデ、ルの推定値5iを比較す

る。全期間では， これらの相関係数 (Corr(5t， 5t)) と標準偏差の比率 (σ/σ)はそれ

0.6， 0.7であったo Engsted自身の結果は 0.9，0.5であったっ本稿の結果では，相関は

しおij約のない場合でも VARモデルの当てはまりが悪かった。また標準偏差のよじは e

Engsted自身の数値は，実現値が推定値の 2倍も大きく変動しているのに対して，三本;稿の結果は

やや穏やかになっている。これは分析期間が異なるために生じたものと思われる。すなわち

Engstedでは1993年までのデータを用いているが，その後の名自利子率，インフレ率の変動は小

8) VARモデルのラグ次数は Schwartzの情報量今基準 (SBIC)でyJとめている。また，Xは 51，5/--1， 

Aπ/'--1とbによってj央7Eされる.)b'土各期間の平均!実質利子率から計算される ο 表 Iにあるように， γ
はそれぞ全習で0.034:3.期間 1で0.0077，期間2で0.0568であるごしたがって b(二千(1 r) 
はそれぞれ0.97，0.99， 0.95である。

9) 倒々の推定では， VARモデ、jレのラグ次数が]であっ
グの係数の合計の数値が(5)式の 3 に相当する'~

ラグ、:欠数が iより大きい場台， のラ
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表6 Olekalnsによるフイッシャー仮説の検証結果

全期間 (1971: 1-2000 : 4) 第1期 (1971: 1-1983 : 4) 第2期(1984: 1-2000 : 4) 

[P値] [P値] [P値]

Fの推定値 1.253 1.011 1.095 

t統計量 (Ho=O) 15.763 [0.000] 8.918 [0.000] 15.618 [0.000] 

t統計量 (Ho=1) 3.181 [0.002] 0.101 [0.920] 1.350 [0.182] 

R2 0.675 0.606 0.784 

DW  2.131 2.065 2.040 

さかった。そのためスプレッドの実現値の変動も小さくなっていると考えられ， VARモデルの

推定値との変動の差が小さくなったと思われる。

数値に多少の差はあるものの， Engstedと本稿では，結果は本質的には変わらず，フイツ

シャー仮説は支持されていないと考えてよい。

E. Olekalns (1996)の方法

Olecalns (1996)の方法は E節の B-2に示したように，合理的期待を仮定し， VARイノベー

ションを用いることによって，フィッシャー仮説に含まれている期待インフレ率を消去し，

OLSによって検証可能な形にしている。すなわち， (18)式のような 5tに対する

Rt-E(Rtlltー1)の回帰モデルにおいて，5tのパラメータが1ならば，フィッシャー仮説が支持

されるというものである。すなわち，まずRtとLl7rtの VARモデルを推定する。ラグの長さは

SBICによって決定する。ラグ次数は全期間，分割した 2つの期間ともに 2であった。そして，

Rt-E(Rtllt-1) と5tが計算される。最後に，Rt-E(Rtllt-1)のふに対する回帰式が推定され

るc

表6は Olekalnsの方法によるテストの結果を示している。全期間では，5tの係数は 1.25で

あり， 5 %水準で有意である。また戸=1のt検定によって有意に大きいことがわかる。また，

第 1期，第 2期については，sはそれぞれ1.01， 1.10であり，ともに戸=1の仮説を棄却でき

ない。本稿では，税引き前の利子率を用いている。その結果，sの値が1より大きくなる可能性

はある。その点も考慮すると，この方法ではフィッシャー仮説が成立していると考えられる。

しかしながら， Olecalns (1996)では，本稿とほぼ同じ方法で推定した結果，sは0.6であり，

検定結果からは Oく戸<1が示唆される。決定係数がOlekalnsでは 0.1前後であるのに，本稿で

は0.6以上と高くなっている。分析期間，データの加工などに相違点があるためかと思われるが，

原因は把握できていない。この点は今後の課題としたい。

おわりに

本稿ではオーストラリアでフイツシャー仮説が成立しているかどうかを，今までオーストラリ
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アで適用されたいくつかの方法を用いて検討-した。その際， 1983年の金融規制緩和!が行なわれた

時点で期間を分割して，前後で結果に違いがあるかどうかに注目した。

そして，先行研究といくつかの異なる結果を得た。共和分検定を用いた方法では，共和分関係

すらないという結果を得た。 既存の研究では，何らかのフィッシャー効果を検出しているものが

多いにもかかわらず，このような結果を得たのは，ブイッシャー仮説が成立するかどうかは分析

期間，検定方法によって非常に不安定であるからだと考えられる。また， Olekalnsの方法では，

彼自身の研究で，金融緩和以前はフイツシャー仮説が成立しないとし寸結果を得ているが，本稿

では期間に関わらず成立するという結果になった。しかしながら， Engstedの方法では，おおむ

ね彼自身の結果と向じく，フイツシャー仮説は成立しないとし寸結果を得た。

このように， Olekalns (1996)， Hawtrey (1997)などの最近の研究では，金融規制緩和以降

ブイッシャー仮説が成立するというのが重要なファクト・ブアインデイングであった。しかしな

がら，さらに分析期間をのばすと，成立しているとはいえなかった。たしかに，名目利子率とイ

ンフレ率の動きは. 1980年代と 1990年代で大きく変わっている。フイッシャ一関係に関する構造

変化を詳細に検討することも?方法の違いによって結果が整合的でない理由を検討することとと

もに今後の課題としたい。
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