
 
 

1 
 

 

ＧＰＩＦワーキングペーパー 

長短金利差の 

株式リスクプレミアムに対する予測力の検証 
 

2026 年 2 月 26 日 

齋藤   周 

高瀨 智司 

 

 長短金利差は株式リスクプレミアムの予測変数の一つとして米国を中心に広く研究されている。将来

予測を伴う研究は、資産運用においてリスク管理や収益獲得の一助となる可能性がある。そのため、

その予測力の安定性・再現性の有無を検証することは実務的にも重要である。そこで本稿では、科学

的かどうかの評価基準として用いられる「再生産性（Reproducibility）」と「再現性（Replicability）」の観

点から、その予測力について検証を行う。 

 検証では、先行研究と同じデータを用いて、長短金利差の循環要素の抽出と予測力の推計を行う（再

生産性）。また、分析対象地域を欧州や日本に拡大して米欧日での予測力の地域差や時間変化につ

いても考察する（再現性）。検証の結果、先行研究の再生産性が確認された一方で、地域別・時期別

の予測力は一様ではないことが示された。 

（注）本ワーキングペーパーは、GPIF 職員の研究成果をとりまとめたものであり、文章中で示された内容や意見は GPIF の公式見解を示すものではあり

ません。また、本ワーキングペーパーの作成に当たって、GPIF 職員の福永健介氏から大変有益なコメントを頂きました。ここに記して感謝します。 

1．はじめに 

年金積立金管理運用独立行政法人（以下、「GPIF」と記す）は、業務概況書に記載の通り 「科学的アプローチ

に基づく株式アクティブポートフォリオの再構築」を行っている（GPIF 2025）。また、スチュワードシップ活動・ESG 投

資の効果測定において科学的に因果関係を解明することの有用性を指摘している（GPIF 2024）。そうした科学的

アプローチは属人的な定性的判断とは異なり、分析結果の安定性・再現性に繋がることから、資産運用に関連す

る幅広い分析業務で実装されることは有益と考えられる。特に、将来予測を伴う経済・市場分析に関しては、景気

循環や資産価格変動の特性を定量的に分析することで、リスク管理や収益獲得の一助となる可能性もある。その

ため、分析結果の安定性・再現性の有無を検証することは実務的にも重要なテーマとなる。そこで本稿では、これ

まで行われてきた将来予測を伴う経済・市場分析を例にとり、GPIF が取り組む科学的アプローチに資するかどうか

検証する。 

科学的アプローチに資するかどうかを判断するために、経済分析を対象に提案されている「再生産性

（Reproducibility）」と「再現性（Replicability）」という 2 つの基準 1に大別した評価枠組みを参照する（Dreber and 

Johannesson 2025）。再生産性は、元の分析と同じデータを利用した場合に同様の結果が得られることを指す。

 
1 Dreber and Johannesson (2025)では、再生産性を計算的（computational）再生産性、再構築的（recreate）再生産性、頑健性

（robustness）再生産性の 3 つに分類している。再現性は、新たなデータを用いて元の研究と異なる分析手法等により検証を行う概

念的（conceptual）再現性、新たなデータを用いて元の研究と同一の分析手法等により検証を行う直接的（direct）再現性の 2 つに分

類されている。本稿ではこのうち直接的再現性に着目する。 
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再現性は、元の分析と異なるデータを利用した場合にも元の分析と同様の結果が得られることを指す。経済分析

においてはこれまでも過去論文の検証が行われてきたが（Dewald et al. 1986; McCullough 2006; Chang and Li 

2022）、その多くは再生産性に注目しており、科学的アプローチに資するかどうかの観点からは再現性についても

検証することが望ましい。 

検証対象としては、将来予測を伴う経済・市場分析のなかで、内容が異なるデータの利用可能性が比較的高

いものが適している。そこで、本稿では、後述する実務的な有用性なども鑑みて、地域別・時期別に利用可能性が

高い金利の期間構造に関する分析に注目する。短期金利は現状の経済ファンダメンタルズを反映して、主に中央

銀行の金融政策によって決定される。一方、長期金利は長期間にわたって債券を保有することに伴う価格変動リ

スクや流動性リスクなどを反映した分の金利が短期金利に上乗せされている。それらの差である長短金利差は、

債券市場参加者の経済や金融市場の将来予測を示す変数であるとみられている。実務的には、実体経済に関

するマクロデータの公表には時間がかかるが、長短金利差はタイムリーに取得して分析に有効活用できるデータセ

ットである。これまでの研究では、金利の期間構造として長期金利と短期金利との差である長短金利差を用い、景

気循環や個人消費成長率のほか、株式リターンに対する予測力が分析されている（Campbell 1987; Harvey 

1988; Fama and French 1989; Estrella and Hardouvelis 1991）。 

先行研究として我々が特に着目した Faria and Verona (2020)は米国を対象に株式リスクプレミアム 2を予測す

る際に、長短金利差から統計的手法を用いて短期・中期・長期それぞれの循環要素を抽出している。長短金利

差の予測力の特性を把握しやすく、分析の土台としたい研究である。株式のリスクプレミアムとは、国債に代表され

る安全資産に比べて価格変動リスクや倒産リスクが大きいと考えられる株式を保有する際に、投資家が株式に要

求する追加的な収益率を指す。一般に株式リスクプレミアムが上昇している局面では、投資家のリスク回避姿勢が

強まり、株式に対してより高い収益率が要求されていることを意味する。このとき、株式への投資姿勢は消極的な

ものとなることで、株価は相対的に低い水準にあることから、将来の期待リターンは高くなりやすい。反対に、株式リ

スクプレミアムが低下している局面は、投資家のリスク選好姿勢が強まり、低い超過リターンでも株式が選好されや

すい状態であり、株価は相対的に高い水準となりやすい。 

なお、そうした先行き予測を行うに当たっては経済・市場構造の変化にも留意することが必要といえる。特に金

利の期間構造を分析対象に含める場合は、中央銀行による非伝統的金融政策の影響を考慮することが望ましい。

中央銀行の伝統的な金融政策が短期金利を操作対象としてきたのに対して、非伝統的金融政策は長期金利や

市場への資金供給量なども操作対象としている。Engstrom and Sharpe (2018)は長短金利差には先行きの金融

政策に対する市場の期待が織込まれることを指摘している。近年には資金供給量を操作対象としてきた量的緩和

政策（QE）が断続的に実施されている。QE における長期債の大規模な資産買入れは、経済ファンダメンタルズの

動向に関わらず長期債のリスクプレミアムを縮小させて長短金利差を押下げることに繋がる。そのため、QE は市場

の期待への働きかけや実際の資産買入れによって長短金利差に影響していると考えられる。一方、多くの場合に

株式市場では資産買入れが行われないことによって QE による株式リスクプレミアムの直接的な押下げは発生しな

い 3。そのため、長短金利差と株式リスクプレミアムが異なる動きとなることで、長短金利差の株式リスクプレミアム

に対する予測力が低下する可能性が考えられる。もっとも、QE のポートフォリオリバランス効果（Selgrad 2023）に

 
2 株式リスクプレミアムは、過去データに基づいたヒストリカル・リスクプレミアム、市場参加者の期待に基づいた期待リスクプレミアム、

市場ポートフォリオを保有するために投資家が要求する追加的リターンを示す要求リスクプレミアム、市場価格を正と仮定したプライシ

ングモデルから計算されるインプライド・リスクプレミアムの 4 つが考えられる（Fernandez 2023）。本稿ではヒストリカル・リスクプレミア

ムを使用している。 
3 金融政策の一環として間接的に株式を対象に含む資産買入れが行われることもある。 
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よって債券市場から株式市場への資金流入が発生した場合や、Williams (2014)が指摘している QE による資産間

の相関の高まりが、長期金利と株式との関係でも生じる場合には長短金利差の予測力が低下しないことも考えら

れる。QE の市場への影響は明らかになっていないことも多いため、長短金利差の予測力を分析する際には QE に

ついても考慮することが望ましい。 

本稿では長短金利差による株式リスクプレミアムに対する予測力について先行研究に基づいて分析し、Dreber 

and Johannesson (2025)の提案する再生産性と再現性の観点から検証を行う。予測力の分析では変数をより詳

細に検討するために、Faria and Verona (2020)に従ってウェーブレット分解によって長短金利差から抽出した短

期・中期・長期の循環要素に着目する。分析ではまず、先行研究である Faria and Verona (2020)と同じデータを

収集して分析の再生産性を検証し、分析対象を地域別・時期別に拡大して再現性を検証する。先行研究では分

析対象を米国としているため、その予測力が生じているのは米国特有の現象なのか、それとも分析対象を他地域

の金融市場に拡大した場合にも当てはまるのかどうかは依然として検証されるべき問いである（地域別の再現性）。

また、そうした予測力に対する各地域のQEを含む経済・市場環境の時間変化を踏まえた予測力の検証も行う（地

域別・時期別の再現性）。 

本稿による貢献は、先行研究が主に米国を対象に蓄積してきた長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予

測力について、欧州や日本に関しても定量的に分析し、その地域別の再現性の有無を明らかにすることである。ま

た、各地域で QE を含む期間における予測力の時間変化を分析することで、地域別・時期別に再現性の有無を示

すことである。 

本稿の構成は以下の通りである。第 2 節で先行研究を紹介し、第 3 節では長短金利差による株式リスクプレミ

アムに対する予測の再生産性と、分析地域を拡大して地域別の再現性を検証する。第 4 節では各地域の長短金

利差による予測力の時間変化を分析し、地域別・時期別の再現性を検証する。第 5 節はまとめと今後の課題を

付す。 

 

2．先行研究 

2.1 経済分析における再生産性の検証 

経済分析の手法や結果の検証は古くから行われている。DeWald et al. (1986)では、経済学の研究において同

様のデータを用いた結果の再生産が失敗する原因として、元論文で不注意による誤りが一般的に発生しているこ

とを指摘している。また、McCullough et al. (2006)では、論文執筆者に対して一定の基準の下でデータと分析コー

ドの提供が求められている場合でも、執筆者の多くは基準を満たしたデータと分析コードの提供を行っていないこと

を指摘した。さらに、150 を超える実証分析を取り上げて結果の再生産を試みたところ 1 割以下の論文でしか結果

を再生産できなかったことを示した。その上で、再生産可能性を高めるために論文掲載に際してデータと分析コー

ドを提出するアーカイブ機能の改善を提案している。このほか、Chang and Li (2022)は、67 のマクロ経済学論文の

結果の再生産を試み、著者への連絡なしに再生産できたのは全体の 33％だったこと、著者との連絡を行った場

合には 49％の論文で結果が再生産できたことを示している。その上で、論文提出とともに分析に用いたデータやコ

ードを提供する際に、含むべきデータ項目やコードの解説内容を提案している。Dreber and Johannesson (2025)

では、これらの先行研究が示した再生産性（元の分析と同じデータを利用した場合に同様の結果が得られること）

に加え、もう一つの基準として再現性（元の分析と異なるデータを利用した場合にも同様の結果が得られること）の

検証が提案されている。 
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2.2 金利の期間構造と株式や景気との関係 

米国の金融市場を対象に金利の期間構造と株式リスクプレミアムに関する研究は広く行われている。Fama and 

French (1989) は配当利回りや高格付け社債と社債市場全体との利回りの差で表されるデフォルト・スプレッド、

高格付け社債と１か月国債利回りとの差で表されるタームスプレッドによって債券と株式の期待リターンが予測でき

ることを確認している。また、タームスプレッドは比較的短い景気循環を示しており、景気が弱い局面では高い期待

リターンを、景気が強い局面では低い期待リターンを予測すると考えられているほか、タームスプレッドが株式のリス

クプレミアムを捉える指標であることが指摘されている。Campbell (1987) は、金利の期間構造が、短期証券や債

券のみならず株式の実現リスクプレミアムである超過リターンと関連することを時系列分析によって示した。

McCown (2001)では、当時の経済大国である米国・ドイツ・日本を含む 8 か国の工業国を対象にイールドカーブと

株式リスクプレミアムとの関係を分析している。米国・ドイツ・日本においてはイールドカーブの形状が逆イールドの

際に株式リスクプレミアムがマイナスとなることが確認されている。また、経済規模の小さい工業国では米国やドイツ

が逆イールドの際に、自国の株式リスクプレミアムがマイナスになることが示されている。Faria and Verona (2020)

では、米国国債 10 年物と 3 か月物の金利差からウェーブレット分解を用いて短期・中期・長期の循環成分を抽出

し、長期循環が米国の株価リスクプレミアムを予測していることを示している。また、その際には長期循環は株式の

配当利回りと割引率のうち、割引率を予測して株式リスクプレミアムの変動を説明していることを確認している。 

このほか、金利の期間構造による将来の景気動向の予測の研究も行われている。Harvey (1988) は、均衡に

おける 1 年金利が今年の所得の限界価値と来年の限界価値との関係を反映する、との Fisher (1907)の指摘を

踏まえて金利と個人消費との関係性を検討している。すなわち、もし来年に景気後退が予想されるならば、不況

時に支払いを受け取れる 1 年物債券を購入するために現在の消費を犠牲にするインセンティブが生じる。そのた

め、債券への需要が高まることで債券価格が上昇して金利が低下することになる。そうした点に関する実証分析を

行い、実質金利の期間構造と将来の個人消費との共変動関係を確認している。Estlerra and Hardouvelis (1991) 

でも長短金利差が順イールドの形状になった場合には、将来の個人消費や投資が増加することを確認している。 

 

2.3 QE による金融市場への影響 

非伝統的な金融政策である QE については米欧日のいずれの地域でもその影響が分析されている。Williams 

(2014) は、米連邦準備制度理事会（FRB）による QE 期間中、それまで無相関だった金融資産間の相関が高ま

ったことを指摘している。他の研究では、FRB の超低金利政策と過剰流動性が商品価格上昇に寄与したことを確

認している（Amatov and Dorfman 2017; Ordu-Akkaya and Soytas 2020）。Selgrad (2023) は、QE がポートフ

ォリオリバランス経路を通じて社債利回りを押し下げたことを実証している。また、QEの資産価格への影響は、時間

や市場環境によって均一ではないことも指摘している。Corbet et al. (2019) は米国の QE におけるアナウンスメン

ト効果を分析し、政策発表後に株式市場のボラティリティが大幅に増加したことを示している。Gagnon et al. 

(2011)は、大規模な資産買入れによって米国の金融市場におけるリスクプレミアムが低下したことを指摘している。 

このほか欧州については、Hudepohl et al. (2021) がユーロ圏 10 カ国の株式市場を調査し、欧州中央銀行

（ECB）の QE が株式市場の過熱に繋がった可能性を指摘している。Rincon and Petrova (2024) は、ECB の QE

が株式市場に与えた影響が、2010 年から 2012 年までの欧州ソブリン債務危機と 2020 年から 2022 年までの

新型コロナウイルス感染拡大期とで異なっていることを示している。日本では、QE を行ってきた日本銀行自身が非

伝統的金融政策の効果の多角的レビューを実施している。そこでは大規模な金融緩和の下で株価が上昇したこと

や、金融政策が資産価格に与える影響は局面によって変動する点が指摘されている（日本銀行 2024）。 
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3．長短金利差による予測力の再生産性と地域別の再現性 

本節では長短金利差による株式リスクプレミアムの予測力を定量分析する。分析では Faria and Verona (2020)

に従い、米欧日の長短金利差からウェーブレット分解によって短期・中期・長期それぞれの循環要素を抽出する。

その上で、それらの循環要素による株式リスクプレミアムの予測力とその地域差を分析する。米国を対象とした循

環要素の抽出と株式リスクプレミアムの予測力の分析を通して、先行研究の再生産性を検証する。また、分析対

象を欧州と日本に拡張することで地域別に再現性を検証する。 

 

3.1 分析データ 

各地域の長短金利差を算出するための長期金利には米国と欧州では 10 年国債利回りを用い、日本は長期デ

ータが利用可能な 9 年国債利回りを使用する。短期金利には各地域の 2 年国債利回りを使用する 4。株式のリス

クプレミアムには、米国は S&P500 指数、欧州は DAX 指数、日本は TOPIX 指数 5の月次 log リターンから各地域 

 

表１ 長短金利差とリスクプレミアムの記述統計量 

 

長短金利差を算出するための長期金利には米国と欧州では 10 年国債利回りを用い、日本は 9 年国債利回りを使用する。短期

金利には各地域の 2 年国債利回りを使用する。株式リスクプレミアムには、米国は S&P500 指数、欧州は DAX 指数、日本は

TOPIX指数の月次logリターンからそれぞれの地域の2年国債利回りを月次化したものを引いた値を用いる。長短金利差（TMS）

を MODWT MRA により短期（HF: High-Frequency）、中期（MT: Mid-Term Frequency）、長期（LF: Low-Frequency）の 3 つの循

環的な要素に分解する。短期は 2 から 16 か月の期間における振幅、中期は 16 から 128 か月の期間における振幅を示してお

り長期は 128 か月以上の振幅を捉えている。データの期間は 1979 年 12 月から 2025 年 10 月まで。 

 

 
4 株式リスクプレミアムのヒストリカル・リスクプレミアム算出には通常リスクフリー金利が用いられる。用いられるリスクフリー金利は分析

によって様々であるが、本稿では地域間比較のために各地域で長期に遡ってデータが取得可能な 2 年国債利回りを使用する。 
5 米国の国債利回りは Fred(https://fred.stlouisfed.org/)、ドイツの国債利回りは Bundesbank(https://www.bundesbank.de/en)、

日本の国債利回りは財務省（https://www.mof.go.jp/index.htm）からデータを取得した。その他のデータは Factset から取得した。 

平均 標準偏差 最小値 25% 50% 75% 最大値 N

米国

リスクプレミアム （％） 0.41 3.65 -23.11 -1.30 0.82 2.62 11.39 551
TMS （年率％） 0.89 0.92 -2.14 0.22 0.00 1.52 2.84 551
TMS HF （年率％） 0.00 0.20 -1.59 -0.09 0.00 0.08 1.30 551
TMS MT （年率％） 0.01 0.54 -1.24 -0.35 0.87 0.41 1.17 551
TMS LF （年率％） 0.89 0.54 -0.55 0.52 0.00 1.20 1.95 551

欧州

リスクプレミアム （％） 0.40 4.88 -28.35 -2.08 0.96 3.41 12.80 551
TMS （年率％） 0.90 0.90 -2.27 0.23 0.98 1.52 2.87 551
TMS HF （年率％） 0.00 0.17 -0.94 -0.08 0.01 0.09 0.62 551
TMS MT （年率％） -0.01 0.54 -1.36 -0.37 0.01 0.33 1.33 551
TMS LF （年率％） 0.90 0.47 -0.24 0.48 1.06 1.24 1.58 551

日本

リスクプレミアム （％） 0.19 4.49 -24.85 -2.34 0.37 2.98 13.19 551
TMS （年率％） 0.69 0.60 -1.72 0.24 0.69 1.10 2.50 551
TMS HF （年率％） 0.00 0.12 -1.05 -0.04 0.00 0.05 0.54 551
TMS MT （年率％） -0.01 0.30 -0.91 -0.11 -0.01 0.14 0.66 551
TMS LF （年率％） 0.69 0.42 0.02 0.33 0.55 1.04 1.57 551
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(a)米国 

 

(b)欧州 

 

(c)日本 

 

図１ 長短金利差と期間別要素 

長短金利差（TMS）を MODWT MRA により短期（HF: High-Frequency）、中期（MT: Mid-Term Frequency）、長期（LF: Low-

Frequency）の 3 つの循環的な要素に分解する。短期は 2 から 16 か月の期間における振幅、中期は 16 から 128 か月の期間

における振幅を示しており長期は 128 か月以上の振幅を捉えている。シャドー部分は各地域の景気後退期を示す。 

 

の 2 年国債利回りを月次化したものを引いた値を用いる。データの期間は 1979 年 12 月から 2025 年 10 月ま

でで、サンプル数は 551 である。 

我々はより詳細に地域別での長短金利差による株式リスクプレミアムの予測力を考察するために Faria and 
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Verona (2020)に基づいてウェーブレット多重解像度解析（MRA: multiresolution analysis）及び、最大オーバーラ

ップ離散ウェーブレット変換（MODWT: maximal overlap discrete wavelet transform）MRA を用いる。MODWT MRA 

により長短金利差そのもののデータを用いるのではなく、短期（HF: High-Frequency）、中期（MT: Mid-Term 

Frequency）、長期（LF: Low-Frequency）の 3 つの循環要素に分解する。短期は 2 から 16 か月の期間における

振幅を捉えており、投機的な動きや資金フローの他にイベントに対する市場の反応を表している。中期は 16 から

128 か月の期間における振幅を示しておりマクロ経済における循環や財政金融政策のサイクルといった景気循環

を表している。長期は 128 か月以上の振幅を捉えており、潜在成長率や自然利子率、インフレトレンドを捉えたもの

で各地域の経済構造トレンドを表している。 

表 1 は各地域のリスクプレミアムと長短金利差（TMS: term spread）に加えて、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇を MODWT MRA によって分

解した短期、中期、長期それぞれの要素の記述統計量を示している。リスクプレミアムの平均が最も高いのは米国

の 0.41％であり、次いで欧州の 0.40％、日本の 0.19％である。𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の平均は欧州の 0.90％が最も高く、米国は

0.89％、日本は 0.69％である。標準偏差は米国と欧州に比べて日本の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇及び𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の変

動が小さいことを示している。 

図１は各地域の長短金利差とそれらを MODWT MRA によって分解した要素の推移を示している。米国では

1990 年代前半、2000 年代前半、2010 年頃、2020 年代前半に𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇のピークが生じている。概ねそれらに応じ

て𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿が上昇している。なお、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇は 2010 年 2 月にサンプル期間中で最後のピークを付けてその後は𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿
が低下トレンドとなっており、構造的に長短金利差が縮小している。この背景には 2007 年のサブプライムローン問

題を発端とした世界金融危機（GFC: Global Financial Crisis）と、それを受けた FRB による 2008 年 11 月以降の

量的緩和政策（QE1）があると考えられる。景気循環を示す𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀は 1990 年初、2000 年代前半、2000 年代

後半それぞれの景気後退期を前にマイナスになっている。これは長短金利差が景気サイクルの先行指標であると

の実務的な認識を確認している。それらの結果は Faria and Verona (2020)とも整合的であり、先行研究の再生産

性が確認できる。 

欧州では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇のピークの時期が米国とは異なるが、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿とのピークが概ね一致していることが確認でき

る。また𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇は GFC 後の 2009 年 5 月にサンプル期間中で最後のピークを付けてその後は𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿が低下トレンド

となっている。ECB は証券市場プログラム（SMP: Security Market Program）として 2010 年 5 月から国債買入れ

政策を実施している。また、2015 年以降には拡大買入プログラム（APP: Applied Purchasing Program）を開始し

ており、GFC 以降の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇低下に寄与したと考えられる。 

一方、日本の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇のピークは 1995 年 11 月と米欧に比べて早い。日本銀行は 1990 年代からのデフレ脱却を 

目的に 1999 年 2 月にゼロ金利政策、2001 年 3 月に量的緩和政策を開始している。1999 年のゼロ金利政策導

入時に日本銀行はデフレ懸念が払拭されるまでゼロ金利を継続すると表明し、市場の先行きの金利水準の見方

に働きかけることで長期金利の引き下げも狙っている。この取り組みはフォワードガイダンスと呼ばれる。 

以上のように米国を対象としたMODWT MRAでは先行研究の再生産性が確認された。また地域別にもMODWT 

MRA による長短金利差の分解が行えており、その手法については再生産性を有していると考えられる。MODWT 

MRA の結果によると、いずれの地域でも 2020 年代前半にかけて𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿が低下しており、構造的に長短金利差が

縮小している。この背景には各地域で行われた QE の影響が考えられる。 

これらのデータを用いて株式リスクプレミアムを被説明変数とし、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇及び𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿のそれぞれ

を説明変数とした単回帰分析を行う。説明変数全てを同時に用いて回帰した場合には、多重共線性が生じること

で推計結果にバイアスが生じる可能性がある。我々は Faria and Verona (2020)の手法を用いて回帰分析はイン

サンプル分析とアウトオブサンプル分析の 2 通りを行う。インサンプル分析はサンプル期間中のデータを全て用い
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て一度に MODWT MRA を行って抽出した説明変数を用いて先行きのリスクプレミアムの説明力を分析する。一方

で、アウトオブサンプル分析では推計時点で利用可能な過去データを用いて MODWT MRA を行い、先行きのリス

クプレミアムの説明力を分析する。 

 

3.2 インサンプル分析 

インサンプル分析で用いる推計式は 3-1 式の通りである。𝑟𝑟𝑡𝑡は𝑡𝑡期のリスクプレミアムでℎは予測期間である。𝑥𝑥𝑡𝑡に

は説明変数である𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇及び𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻 、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀 、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿 が対応する。 𝜀𝜀𝑡𝑡 は誤差項である。なお、𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ =

(1 ℎ⁄ )(𝑟𝑟𝑡𝑡+1 + ⋯+ 𝑟𝑟𝑡𝑡+ℎ)として予測期間に関わらず 1 か月当たりの値に標準化している。 

 

𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ = 𝛼𝛼 + 𝛽𝛽𝑥𝑥𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ  , 𝑡𝑡 = 1, … ,𝑇𝑇 − ℎ (3-1) 

 

3-1 式では𝛽𝛽の値が有意かどうかを確認して𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の循環要素が株式リスクプレミアムを予測するのに有用かを

調 べ る 。 そ の 際 に は 先 行 研 究 に 従 っ て 、 不 均 一 分 散 ・ 自 己 相 関 頑 健 𝑡𝑡 （ ℎ𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒 −

 𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎 𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎 −  𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟 𝑡𝑡）値を使用するほか、帰無仮説（𝐻𝐻0:𝛽𝛽 = 0）と対立仮説（𝐻𝐻𝐴𝐴:𝛽𝛽 > 0）を調べる

𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤 𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏に基づく𝑝𝑝値の検定を行う。その他の推計手法の詳細は Faria and Verona (2020)に従った。 

 

表２ サンプル内回帰分析の結果 

 

括弧内の値は不均一分散・自己相関頑健 t 統計量（ℎ𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒𝑒 −  𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎 𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎𝑎 −  𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟𝑟 𝑡𝑡）。***p<0.01, 

**p<0.05, *p<0.10 は帰無仮説（𝐻𝐻0:𝛽𝛽 = 0）と対立仮説（𝐻𝐻𝐴𝐴:𝛽𝛽 > 0）を調べる𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤𝑤 𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏𝑏 𝑝𝑝値による検定結果。 

 

h=1 h=3 h=6 h=12 h=24

R2 R2 R2 R2 R2

米国

TMS 0.15 0.2% 0.12 0.3% 0.09 0.3% 0.12 0.8% 0.20 5.0%

(0.97) (0.86) (0.63) (0.87) (1.77)*

TMS HF 0.35 0.9% 0.15 0.4% 0.05 0.1% 0.00 0.0% -0.01 0.0%

(2.26)** (1.08) (0.46) (0.06) (-0.16)

TMS MT 0.12 0.1% 0.12 0.3% 0.12 0.4% 0.13 1.0% 0.21 5.3%

(0.94) (0.96) (0.86) (0.98) (1.42)

TMS LF 0.01 0.0% 0.03 0.0% 0.03 0.0% 0.09 0.4% 0.14 2.6%

(0.03) (0.19) (0.18) (0.55) (1.3)

欧州

TMS 0.39 0.6% 0.45 1.8% 0.47 3.7% 0.46 6.7% 0.42 11.9%

(2.17)** (2.49)*** (2.83)*** (2.96)*** (2.74)***

TMS HF 0.40 0.7% 0.46 2.0% 0.39 2.6% 0.21 1.4% 0.11 0.9%

(1.87)** (2.52)*** (2.62)*** (2.38)** (1.85)**

TMS MT 0.36 0.5% 0.43 1.7% 0.51 4.3% 0.55 9.9% 0.54 20.3%

(1.71)** (2.02)** (2.56)*** (3.11)*** (3.09)***

TMS LF 0.18 0.1% 0.18 0.3% 0.17 0.5% 0.17 0.9% 0.13 1.2%

(0.93) (0.96) (0.91) (0.95) (0.79)

日本

TMS -0.07 0.0% -0.07 0.1% -0.07 0.1% -0.08 0.2% -0.10 0.6%

(-0.38) (-0.42) (-0.41) (-0.39) (-0.49)

TMS HF -0.23 0.3% -0.22 0.5% -0.13 0.3% -0.05 0.1% -0.02 0.0%

(-1.25) (-1.36) (-1.05) (-0.64) (-0.36)

TMS MT 0.41 0.8% 0.38 1.5% 0.35 2.2% 0.31 3.1% 0.24 3.5%

(2.12)** (1.91)** (1.76)** (1.4) (1.15)

TMS LF -0.35 0.6% -0.34 1.2% -0.33 2.0% -0.32 3.5% -0.32 6.0%

(-2.03) (-1.92) (-1.86) (-1.87) (-2.12)

β β β β β
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3-1 式を用いて、1 か月（ℎ = 1）、3 か月（ℎ = 3）、6 か月（ℎ = 6）、12 か月（ℎ = 12）、24 か月（ℎ = 24）先の株

式リスクプレミアムを被説明変数として分析を行う。 

表 2 は各地域の推計結果を示している。米国について有意となったのは 24 か月先までのリスクプレミアムの累

積（ℎ = 24）を対象とした𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇と、1 か月先までのリスクプレミアムの累積（ℎ = 1）を対象とした𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻である。

1973 年から 2017 年を分析対象とした Faria and Verona (2020)ではいずれのℎに対しても𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿が有意

となっていたが、本研究の推計結果ではそれらは有意とならなかった 6。欧州についてはいずれの先行きℎに対して

も𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇及び𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀が有意な結果となった。ℎ = 12, 24の場合には𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の𝑡𝑡値が他の説明変数のもの

に比べて高くなっており、長期的な株式リスクプレミアムの変動に対しては長短金利差の中期的な循環を参照する

ことが有用であることを示唆している。日本ではℎ = 1からℎ = 6における𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀が有意な結果となったことが確認

できる。 

以上のインサンプル分析の結果からは、長期的な循環が株式リスクプレミアムの予測に最も有用であるとの

Faria and Verona (2020)との結果が地域によって異なることが確認された。米国で先行研究の結果と差が生じた

原因としては、本研究とサンプル期間が異なるためと考えられる。また、欧州や日本では長期よりも中期の説明力

が高いことが示され、長短金利差が株式リスクプレミアムに与える影響は分析対象期間や地域によって異なって

いる。そのため、長短金利差と株式リスクプレミアムとの関係は地域別・時期別に再現性が担保されていない可能

性が示唆された。 

 

3.3 アウトオブサンプル分析 

アウトオブサンプル分析は資産運用における意思決定の実際により近い形で株式リスクプレミアムに対する𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇

の先行性を考察することができる。この分析では、まず 1979 年 12 月から 1989 年 12 月までのデータを用いて

最初の回帰分析を行う。ℎ期先の予測リスクプレミアム𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎについて 3-2 式の通り係数を推計する。次に拡張サ

ンプルウインドウによりデータ期間を 1 か月ずつ増やして𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎを計算していく。予測期間は 1990 年 1 月から 2025

年 10 月までの 430 か月である。 

 

𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ = 𝛼𝛼�𝑡𝑡 + 𝛽̂𝛽𝑡𝑡𝑥𝑥𝑡𝑡 (3-2) 

 

Campbell and Thompson (2008)の𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 を 3-3 式の通り算出して予測力の評価に用いる。3-3 式では 3-2 式に

よる予測値（𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ）と実際の値（𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ）の平均二乗予測誤差（MSFE: Mean Squared Forecast Error）が、過去平

均の値（𝑟̅𝑟𝑡𝑡）との平均二乗予測誤差に比べて小さい場合に𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が大きくなり、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇による予測力が高いことを示す関

係にある。 

 

𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 = 100 �1−
𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝐸𝐸𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃
𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝐸𝐸𝐻𝐻𝐻𝐻

� = 100 �1 −
∑ (𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ − 𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ)2𝑇𝑇−ℎ
𝑡𝑡=𝑡𝑡0
∑ (𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ − 𝑟̅𝑟𝑡𝑡)2𝑇𝑇−ℎ
𝑡𝑡=𝑡𝑡0

� (3-3) 

 

また、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇による予測がもたらす経済的な価値を確認するために、3-4 式を用いて確実性等価収益率（CER: 

Certainty Equivalent Return）を算出する。𝑅𝑅𝑅𝑅����及び𝜎𝜎𝑅𝑅𝑅𝑅2 はポートフォリオ収益率の標本平均と分散、𝛾𝛾は相対的リス

 
6 ただし、分析対象期間を 1973 年から 2017 年までの Faria and Verona (2020)と同じ期間とした場合には同様の結果が得られて

おり、分析の再生産性は確認された。 
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ク回避度であり、本稿では先行研究に従い、𝛾𝛾 = 3とした。 

 

𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 = 𝑅𝑅𝑅𝑅���� − 0.5𝛾𝛾𝜎𝜎𝑅𝑅𝑅𝑅2  (3-4) 

 

本研究では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇を用いた予測モデルによる𝑅𝑅𝑅𝑅����及び𝜎𝜎𝑅𝑅𝑅𝑅2 と過去平均による𝑅𝑅𝑅𝑅����𝐻𝐻𝐻𝐻及び𝜎𝜎𝑅𝑅𝑃𝑃𝐻𝐻𝐻𝐻
2 を用いて算出したそ

れぞれの CER の差である CER gains を計算する。CER gains はアクティブ投資による年率の超過収益率と捉える

ことができる。 

 

𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔𝑔 = (𝑅𝑅𝑅𝑅���� − 0.5𝛾𝛾𝜎𝜎𝑅𝑅𝑅𝑅2 ) − �𝑅𝑅𝑅𝑅����𝐻𝐻𝐻𝐻 − 0.5𝛾𝛾𝜎𝜎𝑅𝑅𝑃𝑃𝐻𝐻𝐻𝐻
2 � (3-5) 

 

なお、ポートフォリオ収益率は株式と無リスク資産との間で資産を配分する平均分散型の投資家を仮定している。

𝑡𝑡月の期末に投資家は 3-6 式の割合（𝑤𝑤𝑡𝑡）で株式に配分する。𝑅𝑅�𝑡𝑡+ℎは𝑡𝑡期から𝑡𝑡 + ℎ期における株式収益率のアウ

トオブサンプルの予測値、𝜎𝜎�2𝑡𝑡+ℎは株式収益率の分散のアウトオブサンプルの予測値である。先行研究に従い、

𝜎𝜎�2𝑡𝑡+ℎの推計には株式収益率の過去 10 年間の移動ウィンドウを用いる。𝑤𝑤𝑡𝑡は−0.5 から 1.5 の範囲に制約する。

ポートフォリオは予測期間（ℎ）と同じ頻度でリバランスを行い、先行きの株式収益率の予測値に応じて新たな株式

配分割合を決定する。 

 

𝑤𝑤𝑡𝑡 =
1
𝛾𝛾
𝑅𝑅�𝑡𝑡+ℎ
𝜎𝜎�2𝑡𝑡+ℎ

 (3-6) 

 

表 3 は推計結果を示している。米国ではいずれの予測期間（ℎ）でも𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀に比べて𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の

𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が大きいことを示している。これは Faria and Verona (2020)と整合的な結果であり、アウトオブサンプル分析の

再生産性が確認された 7。すなわち、米国の株式リスクプレミアムに対しては𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇のうち長期の循環要素の予測力

が大きいと考えられる。欧州では、2 年先予想（ℎ = 24）を除いて、原系列である𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が大きいほか、2 年先

予想（ℎ = 24）では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀を参照することが有用であることを示唆している。日本では 1 年先予想（ℎ = 12）は

𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が最も大きく、2 年先予想（ℎ = 24）では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の値が最も大きい結果となった。 

CER gains は推計モデルによる収益予測に基づいて運用した場合の超過収益率を示す。そのため、𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が高い

場合ほど超過収益率が大きくなる可能性が高い。各地域の CER gains では、米国の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿を用いた場合にはℎ =

6の年率 2.38％から最大ではℎ = 12の年率 2.86％の超過収益率獲得の可能性が確認できる。欧州の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀で

あればℎ = 12の年率 1.06％からℎ = 6の年率 1.17％の超過収益率が示唆されている。なお、日本では𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 が大

きい𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿のℎ = 24よりも𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀のℎ = 24の方が CER gains で計算される超過収益率が大きいことが示された。 

以上の分析をまとめると、米国ではアウトオブサンプル分析ではいずれの予測期間においても長期の循環要素

の株式リスクプレミアムに対する予測力が高い一方、欧州では原系列か中期の循環の予測力が高いことがわかっ

た。日本では長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力が他地域に比べて小さいことを確認した。そのた

め、アウトオブサンプルにおける長短金利差による株式リスクプレミアムの予測力は地域別・時期別には再現性が 

 
7 ただし、分析対象期間を 1973 年から 2017 年までとした Faria and Verona(2020)と同じ期間とした場合に比べて、本稿が行った

1979 年 12 月から 2025 年 10 月までのデータによる分析では𝑅𝑅𝑂𝑂𝑂𝑂2 の値が半分以下まで低下している。そのため、分析の時期別の

再現性が担保されていない可能性が考えられる。 
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表 3 アウトオブサンプル回帰分析による株式リスクプレミアムの予測力の比較 

 

***p<0.01, **p<0.05, *p<0.10 

 

担保されないと考えられる。こうした背景には、図 1 でも示されるように長短金利差の変動サイクルやその背景にあ

るマクロ経済環境の変動サイクルの違いが影響していると考えられる。米国では景気サイクルが 10 年前後と比較

的長期であるため長短金利差でもそうしたサイクルを反映した長期の循環要素と株式リスクプレミアムとの関係が

強いことが考えられる。欧州の景気サイクルは米国に比べて短く、頻度高く景気の拡大と縮小を繰り返している。欧

州では、ドイツを筆頭にそうした景気循環に影響されやすい製造業を主要産業としていることも、長短金利差の予

測力に影響が出た背景として考えられる。日本では 1995 年をピークに長短金利差の縮小トレンドが続いており、サ

ンプル期間のほとんどの期間で長短金利差の循環が小さくなっている。それにより、長短金利差の株式リスクプレミ

アムに対する予測に利用可能な情報量が少ない状況になっている可能性が考えられる。 

 

4．長短金利差による予測力の地域別・時期別の再現性 

3 節のウェーブレット分解の結果やアウトオブサンプルの回帰分析は、地域によって金利循環の推移

や株式リスクプレミアムとの関係性が異なることを示した。また、そうした背景の一つとして各地域で

行われた大規模な金融緩和の影響が考えられる。そこで本節では、各地域での QE 導入前後でサンプル

を分割する。これにより、地域別に長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力の時期別の再現

性を検証する。 

 

4.1 サブサンプルによる構造変化の分析 

米国では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇が 2010 年 2 月にサンプル期間中で最後のピークを付けてその後は長期の循環である

𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿が低下トレンドとなっている。この背景には GFC を受けた FRB による 2008 年 11 月以降の QE1

モデルの予測力（R2
os） モデルに基づく年間超過収益率（CER gains）

株式リスクプレミアムの予測期間 株式リスクプレミアムの予測期間

1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先 1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先

(h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24) (h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24)

米国

TMS -1.17 -1.39 -1.28 -1.85 3.33*** -1.27 -0.20 0.02 0.15 1.18

TMS HF -0.52 -0.33 -0.42 -0.61 1.67*** -1.39 -0.27 -0.16 0.00 0.21

TMS MT -0.22 0.07 0.54** 0.67** -0.85 0.14 0.64 0.84 0.44 -0.16

TMS LF 0.38** 1.46*** 3.02*** 7.2*** 15.21*** 2.67 2.62 2.38 2.86 2.56

欧州

TMS 0.54** 2.06*** 4.37*** 7.79*** 13.67*** 1.27 1.52 1.56 1.14 0.90

TMS HF 0.21 -0.03 -0.19 -0.1 -0.29 0.42 -0.01 -0.08 -0.02 -0.07

TMS MT 0.17 1.1*** 2.75*** 5.59*** 15.83*** 0.74 1.13 1.17 1.06 1.09

TMS LF 0.27 0.75** 1.14** 1.45*** -0.69 0.16 0.08 0.21 0.25 0.09

日本

TMS -0.4 -0.41 -0.52 -1.02 -1.38 -0.54 0.02 0.11 0.29 0.38

TMS HF -0.2 -0.27 -0.37 -0.41 -0.6 -0.40 -0.21 -0.15 -0.09 -0.06

TMS MT -0.57 -0.48 0.1* 1.13*** 1.86*** -1.27 -0.46 0.09 0.45 0.58

TMS LF -0.46 -0.53 -0.21 0.93*** 4.72*** -0.84 -0.35 -0.03 0.20 0.47
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があると考えられる。欧州では 2010 年 5 月から SMP として国債買入れ政策が実施された。日本では両

地域に先んじた 1999 年 2 月にフォワードガイダンスを伴うゼロ金利政策、その 2 年後に量的緩和政策

を開始している。本稿では、FRB による QE1 が導入された 2008 年 11 月、ECB の SMP が導入された 2010

年 5 月、日本銀行の量的緩和政策が導入された 2001 年 3 月について各地域の QE 導入時期として取り扱う。 

長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力についてサブサンプルによる分析を行う。それぞ

れの地域で QE が開始された時期に応じてサンプルを分割 8し、3 節で行ったアウトオブサンプル回帰分

析を行う。 

表 4 から 6 は各地域のサブサンプル別のアウトオブサンプル回帰分析の結果を示している。それぞれ

の表で全サンプルを対象にした表 3 で有意となった箇所をシャドーで示している。米国では全サンプル

で有意となった𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇や𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿による予測力が QE 前では確認できるが、QE 後にはそれらの予測力が失わ

れている。欧州では QE 前の期間に𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇や𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀が有意となっており、全サンプルと同様の傾向が確認

できる。もっとも、QE 後には𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐻𝐻𝐻𝐻の一部でしか株式リスクプレミアムの予測力は見られない。日本で

は、全期間で予測力が確認された𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿のうち、QE 前にはいずれも有意とならなかったほか、

QE 後にも𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の一部が有意であるに留まることが確認された。 

以上の結果より、米欧で QE 開始後の時期に長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力が低

下していることが示された。一方、日本では QE 前後のいずれも予測力が弱く、予測力の変動について

は QE 以外の要因も働いている可能性が考えられる。そこで次節では各地域で予測力が確認された長短

金利差の長期と中期の循環要素の株式リスクプレミアムに対する係数の時間推移を考察する。 

 

表 4 米国のアウトオブサンプル回帰分析のサブサンプルの株式リスクプレミアム予測力の比較 

 
QE 前のアウトオブサンプル分析では、1979 年 12 月から 1989 年 12 月までのデータを用いて最初の回帰分析を行う。ℎ期先の予

測リスクプレミアム𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎについて 3-2 式の通り係数を推計する。次に拡張サンプルウインドウによりデータ期間を 1 か月ずつ増やして

𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎを計算していく。QE 後の分析では最初に 2007 年 10 月から 2008 年 10 月までのデータを用いて同様の手法で推計を行っ

た。シャドーは全サンプルでのアウトオブサンプル結果が有意だったもの。***p<0.01, **p<0.05, *p<0.10 

 

 
8 Appendix A では地域別の長短金利差がそれぞれの QE 開始前後でデータの平均や分散に統計的有意差が生じていることを

Chow 検定によって確認している。 

モデルの予測力（R2
os） モデルに基づく年間超過収益率（CER gains）

株式リスクプレミアムの予測期間 株式リスクプレミアムの予測期間

1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先 1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先

(h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24) (h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24)

1979年12月～2008年10月

TMS -2.23 -3.03 -2.77 -2.35 4.03** -2.69 -0.62 0.05 0.54 1.41

TMS HF -1.41 -0.96 -0.59 -1.3 0.83 -3.44 -0.78 -0.27 -0.20 0.12

TMS MT -0.07 -0.23 -0.75 -2.04 -1.65 0.96 0.81 0.70 0.13 -0.38

TMS LF 0.77** 2.81*** 5.34*** 11.55*** 20.01*** 3.46 3.53 3.13 3.57 3.28

2008年11月～2025年10月

TMS -0.85 -0.55 -0.19 -0.5 -16.51 -2.14 -0.38 0.51 1.29 -9.86

TMS HF -2.37 -2.59 -3.9 -13.27 2.06 -4.52 -2.25 -2.54 -5.23 0.48

TMS MT -1.15 -1.7 -2.15 2 -9.69 -4.10 -2.94 -2.82 -0.23 -2.05

TMS LF -1.34 -2.82 -5.21 -7.24 6.46* -1.77 -1.41 -3.13 -7.47 -25.11
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表 5 欧州のアウトオブサンプル回帰分析のサブサンプルの株式リスクプレミアム予測力の比較 

 
QE 前のアウトオブサンプル分析では、1979 年 12 月から 1989 年 12 月までのデータを用いて最初の回帰分析を行う。ℎ期先の予

測リスクプレミアム𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎについて 3-2 式の通り係数を推計する。次に拡張サンプルウインドウによりデータ期間を 1 か月ずつ増やして

𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎを計算していく。QE 後の分析では最初に 2000 年 4 月から 2010 年 4 月までのデータを用いて同様の手法で推計を行った。

シャドーは全サンプルでのアウトオブサンプル結果が有意だったもの。***p<0.01, **p<0.05, *p<0.10 

 

表 6 日本のアウトオブサンプル回帰分析のサブサンプルの株式リスクプレミアム予測力の比較 

 
QE 前のアウトオブサンプル分析では、1979 年 12 月から 1989 年 12 月までのデータを用いて最初の回帰分析を行う。ℎ期先の予

測リスクプレミアム𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎについて 3-2 式の通り係数を推計する。次に拡張サンプルウインドウによりデータ期間を 1 か月ずつ増やして

𝑟̂𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎを計算していく。QE 後の分析では最初に 2000 年 2 月から 2001 年 2 月までのデータを用いて同様の手法で推計を行った。

シャドーは全サンプルでのアウトオブサンプル結果が有意だったもの。***p<0.01, **p<0.05, *p<0.10 

 

4.2 時変パラメータ回帰分析による構造変化の分析 

サブサンプルによる分析では、米欧で QE 前後で長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力

が低下していることが確認された。一方、日本では QE 前後のいずれも予測力が弱く、予測力の低下要

因については QE 以外の可能性も考えられる。本節では、時変パラメータ（TVP: Time-varying parameter）

モデルの予測力（R2
os） モデルに基づく年間超過収益率（CER gains）

株式リスクプレミアムの予測期間 株式リスクプレミアムの予測期間

1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先 1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先

(h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24) (h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24)

1979年12月～20010年4月

TMS 1.76*** 4.63*** 8.52*** 13.72*** 19.22*** 3.81 3.35 3.03 2.29 1.59

TMS HF 0.2 -0.08 -0.22 -0.04 -0.42 0.44 -0.04 -0.08 0.00 -0.05

TMS MT 0.83** 2.63** 5.55*** 10.74*** 27.52*** 2.20 2.26 2.22 2.06 2.40

TMS LF 0.79* 1.57 2.04* 1.9 -1.13 1.24 0.73 0.66 0.42 0.06

2010年5月～2025年10月

TMS -2.24 -8.49 -21.21 -44.06 -98.39 -4.91 -6.86 -8.89 -11.09 -20.21

TMS HF -0.49 0.26 -0.71 0.11 3.05** -0.06 0.15 -0.28 0.06 0.06

TMS MT -0.45 -1.31 -2.62 -5.69 -35.77 -1.05 -1.01 -1.06 -1.39 -6.01

TMS LF -8.77 -21.4 -42.32 -79.38 -95.45 -21.79 -19.53 -22.64 -27.02 -47.32

モデルの予測力（R2
os） モデルに基づく年間超過収益率（CER gains）

株式リスクプレミアムの予測期間 株式リスクプレミアムの予測期間

1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先 1か月先 3か月先 6か月先 12か月先 24か月先

(h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24) (h=1) (h=3) (h=6) (h=12) (h=24)

1979年12月～2001年2月

TMS -0.96 -0.96 -1.26 -2.73 -6.22 -1.21 0.15 0.39 0.88 1.40

TMS HF -0.47 -0.65 -0.83 -0.68 -2.31 -0.96 -0.53 -0.37 -0.19 -0.33

TMS MT -1.31 -0.85 0.54 1.82 2.91 -2.96 -0.74 0.61 1.31 2.12

TMS LF -1.71 -2.42 -2.59 -2.33 0.56 -3.38 -1.77 -0.92 -0.47 -0.01

2001年3月～2025年10月

TMS -1.19 -1.8 -1.76 -0.52 8.09*** -3.00 -2.26 -1.38 -0.44 0.93

TMS HF -0.17 -0.12 -0.29 -1.34 -0.21 -0.22 -0.10 -0.11 -0.27 -0.02

TMS MT -0.22 -0.22 -0.14 -0.08 0.03 -0.49 -0.23 -0.08 0.03 0.03

TMS LF -0.57 -1.09 -1.15 -0.59 7.58*** -1.36 -0.99 -0.58 -0.18 0.81
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回帰分析を用いて長短金利差の株式のリスクプレミアムとの関係の時間変化を推定 9する。 

 TVP 回帰分析の手法は Nakajima(2011)を参照する。すなわち、4-1 式と 4-2 式で定式化される。 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑥𝑥𝑡𝑡′𝛽𝛽 + 𝑧𝑧𝑡𝑡′𝛼𝛼 + 𝜀𝜀𝑡𝑡 ,     𝜀𝜀𝑡𝑡~𝑁𝑁(0,𝜎𝜎2),   𝑡𝑡 = 1, … ,𝑛𝑛 (4-1) 

 

𝛼𝛼𝑡𝑡+1 = 𝛼𝛼𝑡𝑡 + 𝑢𝑢𝑡𝑡 ,     𝑢𝑢𝑡𝑡~𝑁𝑁(0,Σ),   𝑡𝑡 = 0, … ,𝑛𝑛 − 1 (4-2) 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡は被説明変数のスカラーであり、本分析では株式リスクプレミアムの𝑟𝑟𝑡𝑡:𝑡𝑡+ℎ = (1 ℎ⁄ )(𝑟𝑟𝑡𝑡+1 + ⋯+ 𝑟𝑟𝑡𝑡+ℎ)

である。なお、本推定では 3.2 節と同様のインサンプル分析を行っており、ℎ = 12の値を用いて 12 か

月先行きまでの累積株式リスクプレミアムに対する𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の予測力の変化を推定している。𝑥𝑥𝑡𝑡′と𝑧𝑧𝑡𝑡′はそれ

ぞれ(𝑘𝑘 × 1)と(𝑝𝑝 × 1)の共変量ベクトルである。本分析では𝑥𝑥𝑡𝑡は定数項としたため𝑘𝑘 = 1であり、𝑧𝑧𝑡𝑡 =

(𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀,𝑡𝑡,𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿,𝑡𝑡)としたため𝑝𝑝 = 2である 10。𝛽𝛽は(𝑘𝑘 × 1)の定数項のパラメータであり、𝛼𝛼は(𝑝𝑝 × 1)の時

間変化するパラメータである。Nakajima(2011)では、𝜎𝜎について確率的ボラティリティモデルで計算した

場合と、期間内で一定とした場合とでの推定を行っている。本稿では計算負荷を抑制する観点から一定

として推定した。各パラメータの推定手法については Nakajima(2011)に従い、マルコフ連鎖モンテカルロ

（MCMC: Markov Chain Monte Carlo）法を用いて 20,000 回のサンプリングを行った。 

表 7 はパラメータの事後平均、標準偏差、95％信用区間 11の推定結果を示している。CD（Convergence 

Diagnostics）は Geweke (1992)による収束診断を示す指標である。CD では 20,000 回分サンプリングさ

れたパラメータの標本経路のはじめ 10％ と後半 50％との平均で有意な差がないかを検定し、それら

の差の有無をみることでサンプリングが収束しているかどうかを判断する。Inef.は MCMC サンプルに含

まれる自己相関の大きさを反映し、有効サンプル数がどの程度低下しているかを示す指標である。1 に

近い程サンプリング効率が高いことが示される。推定結果からは CD がいずれの変数も 5％水準で帰無

仮説が棄却されておらず、20,000 回分のサンプリングによって推定値が収束していると判断できる。

Inef.も先行研究に比べて小さい値となっており、効率的なサンプリングであることが確認された。 

米国では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の予測係数𝛼𝛼1の変動を表すΣ11は平均 0.196、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の予測係数𝛼𝛼2の変動を表すΣ22は

平均 0.239 であり𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀に比べて𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の時間変動は比較的大きく見える。また、いずれのパラメータ

でも説明されない𝑦𝑦𝑡𝑡の時間変動分を示す𝜎𝜎は 0.196 であった。もっとも、Σ11・Σ22・𝜎𝜎のいずれの信用区

間も値が重なっており、それぞれのパラメータの時間変動の大きさには統計的に有意な差があるとは言

えない結果だった。 

欧州では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の予測係数𝛼𝛼1の変動を表すΣ11は平均 0.108、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の予測係数𝛼𝛼2の変動を表すΣ22は

平均 0.351 であったほか、𝑦𝑦𝑡𝑡の時間変動分を示す𝜎𝜎は 0.136 であった。Σ11・Σ22・𝜎𝜎の信用区間を比較す

ると、Σ22の 2.5 パーセンタイル値は 0.296 であり、Σ11や𝜎𝜎の 97.5 パーセンタイル値（それぞれ 0.165

及び 0.177）を上回っており、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の時間変動が有意に大きいことが示されている。 

 

 
9 ベイズの定理に基づいたサンプリング手法等を用いるベイズ統計では「推計」ではなく「推定」が用語として用いられるため本稿でも

それに倣った。 
10 米欧日それぞれで𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐹𝐹との相関係数を計算したところいずれも絶対値で 0.2 未満であり、多重共線性の影響は十分

に小さいと考えられる。 
11ベイズ統計では「信頼区間」ではなく「信用区間」が用語として用いられるため本稿でもそれに倣った。 



 
 

15 
 

表 7 時変パラメータ回帰分析の結果 

 

CD（Convergence diagnostics）は Geweke (1992)による収束診断を示す指標、Inef.は MCMC のサンプル結果から計算される

非効率性指標。 

 

日本では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の予測係数𝛼𝛼1の変動を表すΣ11は平均 0.685、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の予測係数𝛼𝛼2の変動を表すΣ22は

平均 0.607 であったほか、𝑦𝑦𝑡𝑡のパラメータで説明されない時間変動分を示す𝜎𝜎は 0.283 であった。Σ11・ 

Σ22・𝜎𝜎の信用区間を比較すると、Σ11とΣ22の 2.5 パーセンタイル値（それぞれ 0.435 及び 0.477）は𝜎𝜎の

97.5 パーセンタイル値（0.331）を上回っており、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の時間変動が有意に大きいことが示

されている。また、日本のΣ11とΣ22の信用区間における 2.5 パーセンタイル値は米国と欧州のΣ11とΣ22
の 97.5 パーセンタイル値を上回っており、日本の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の変動が統計的に米欧に比べて有意

に大きいことが示された。こうした変数の時間変動の性質の違いも前節までに確認した予測力の地域差

に影響している可能性がある。すなわち、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀や𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿と株式リスクプレミアムとの関係が日本では

不安定だったことで、予測力が米欧に比べて弱かったことに繋がったと考えられる。 

図 2 から 4 は国別のパラメータの時間推移の推定値を示している。米国では表 4 で QE 導入後の時期

において予測力が失われた𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿のパラメータ𝛼𝛼2に関して確認する。𝛼𝛼2は Faria and Verona (2020)や本

稿の表 2 の推計結果からは、長短金利差の株式リスクプレミアムに対する係数の符号はプラスであると

考えられ、それが時間に関わらず安定していれば予測力の時間別の再現性も高いと考えられる。推定結

果では 1980 年から 2000 年の期間には第二次オイルショックの期間に当たる 1980 年から 1983 年 3

月までと、1987 年 10 月の米国株式市場が急落した時期（ブラックマンデー）を除いて概ね正の値で推

移している。その後の IT バブル崩壊の 2001 年や世界金融危機が発生した 2007 年頃には大きくマイナ

ス方向に振れた後には再度にプラスの値で推移している。こうした背景には、株式市場急落時には本稿

で用いた株式リスクプレミアムの実現値が負となる一方で、図 1 で示されるように𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿はプラスの値

で推移することに起因していると考えられる。さらに、新型コロナウイルス感染拡大期の 2020 年には

プラス方向に振れた後、サンプル期間終盤には負の値となっている。この時期には新型コロナウイルス 

パラメータ 平均 標準偏差 CD Inef.

米国

Σ11 0.196 0.042 [0.121 ,0.29] 0.712 22.670

Σ22 0.239 0.028 [0.189 ,0.297] 0.839 10.470

σ 0.196 0.018 [0.161 ,0.232] 0.392 17.830

欧州

Σ11 0.108 0.026 [0.063 ,0.165] 0.658 30.140

Σ22 0.351 0.030 [0.296 ,0.414] 0.662 5.740

σ 0.136 0.021 [0.098 ,0.177] 0.549 51.730

日本

Σ11 0.685 0.148 [0.435 ,1.021] 0.700 20.360

Σ22 0.607 0.072 [0.477 ,0.76] 0.077 11.580

σ 0.283 0.024 [0.239 ,0.331] 0.298 14.390

95% 信用区間
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𝛼𝛼1: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀 

 
𝛼𝛼2: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿 

 
図 2 米国の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の株式リスクプレミアムに対する係数の変動 

 

 

𝛼𝛼1: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀 

 

𝛼𝛼2: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿 

 

図 3 欧州の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の株式リスクプレミアムに対する係数の変動 
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𝛼𝛼1: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀 

 

𝛼𝛼2: 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿 

 

図 4 日本の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀と𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の株式リスクプレミアムに対する係数の変動 

 

感染拡大を受けて株式リスクプレミアムの実現値が大幅マイナスとなったことが反映されている可能

性も考えられる。そのため信用区間で見ても、一時的に係数の符号は有意にマイナスとなっている。 

4.1 節の分析では、2008 年以降に𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の予測力が低下しており、その時間別の再現性が担保されない

ことが示された。また、時変パラメータによる詳細な分析では QE 以外の経済・市場ショック時にもそ

の予測力が低下していることが示された。なお、2012 年以降にも𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の株式リスクプレミアムに対す

る係数の符号はプラスで推移している場面もあり、QE 導入後にも市場が安定化した時期には一定程度

の予測力を有していた可能性が示唆される。 

欧州では表 5 で QE 導入後の時期において予測力が失われた𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀のパラメータ𝛼𝛼1に関して確認す

る。𝛼𝛼1は第二次オイルショックの時期（1980 年から 1983 年 3 月）や 1992 年から 1993 年にかけて発

生した欧州通貨制度（EMS: European Monetary System）での通貨危機、2000 年代後半の世界金融危機 

や 2020 年の新型コロナウイルス感染拡大の期間に変動が大きくなっているが、それ以外の期間ではパ

ラメータが概ね 0 から 1 程度で推移している。表 5 で構造変化を分析した時期である 2010 年 5 月以降

にも𝛼𝛼1は緩やかに低下しつつも 2020 年までは符号はプラスで推移している。サンプル期間終盤に係数

が負の値となっているのは、米国と同様に株式リスクプレミアムの実現値が大幅マイナスとなったこと

や、逆イールドが発生していたことが影響したと考えられる。 

そのため、米国の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の結果と同様に、欧州の𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀は QE 以外の経済・市場のショックを受けて

いたことが確認された。また、QE 後の時期に長短金利差と株式リスクプレミアムとの関係性が弱まって

いったものの、一定程度はその予測力が維持されていたことが示唆された。 

日本では表 6 でサンプルを分割したことで予測力が失われた𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀のパラメータ𝛼𝛼1に着目する。𝛼𝛼1は
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推定値の平均が 1980 年から 1990 年にかけて 0 を挟んで不安定に推移した他、バブル景気後の 1990

年代前半にはその値のプラス幅が大きくなっている。その後はプラス幅が縮小し、1995 年以降にも推

定値の平均が 0 を挟んで推移している。このことからほとんどの時期で𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀の株式リスクプレミア

ムに対する係数は 0 近辺であり、予測力自体が極めて弱かったことが考えられる。こうした結果は QE

前と後のいずれにおいても株式リスクプレミアムに対して有意となる長短金利差の係数の数が米欧に

比べて少ないという表 6 の結果と整合的である。そのため、日本では QE に関わらずサンプル期間全体

を通じて長短金利差の株式リスクプレミアムに対する予測力が低かったことが示唆された。 

以上をまとめると、長短金利差と株式リスクプレミアムとの関係において、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑀𝑀𝑀𝑀や𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝐿𝐿𝐿𝐿の変動に

域差があり、地域別に時間変動の推移の特徴も異なることが確認された。米欧では QE 後にも長短金利

差の株式リスクプレミアムに対する予測力が一定程度存在していた可能性があるものの、経済・市場シ

ョックによる変動が多かった。日本では QE に関わらず期間を通して予測力が不安定なことが示された。

4.1 節及び本節の結果からは、長短金利差の予測力について地域別・時期別の再現性は確認されなかっ

た 12。 

 

5. まとめと今後の課題 

本稿では長短金利差による株式リスクプレミアムに対する予測力について、その結果の再生産性及び再現性の

観点から検証を行った。2 節では先行研究から経済分析では再生産性を中心に検証が行われてきたこと、金利

の期間構造を説明変数として経済・市場の先行き予測が行われてきたことを確認した。また、予測対象に株式リス

クプレミアムが取り上げられていること、主な研究地域として米国が取り上げられてきたことを確認した。3 節では米

欧日の長短金利差による株式リスクプレミアムの予測力について分析し、先行研究の再生産性を検討した。分析

の結果、米欧日のいずれにおいても先行研究の手法による分析結果が再生産可能であることを確認した。一方で、

推計結果からは地域別・時期別の再現性が担保されていない可能性が示唆された。4 節では地域別に長短金利

差による予測力の時間変化を考察した。QE が開始された時期を境にサブサンプル分析を行い、米欧で QE 開始

後の時期に長短金利差の予測力が弱まっていることや日本では QE 前後のいずれも予測力が弱いことを確認した。

一方、時変パラメータ回帰分析から米欧では QE 開始後にも株式リスクプレミアムの予測力が一定程度存在してい

たこと、日本では期間を通して予測力が不安定だったことを確認した。 

これらの分析による本稿の貢献は以下の通りである。まず、長短金利差の株式リスクプレミアム予測力について、

先行研究の再生産性を確認した。一方で、地域別・時期別の分析からは、同様の手法を先行研究と異なるデー

タを用いて再現するという再現性に関しては確認されないことを示した。経済・市場分析においては、地域別での

マクロ経済の構造の差や時期別の経済・市場のショック、それらに応じた政策手法の導入などの影響が大きいこと

で、長短金利差と株式リスクプレミアムとの関係でも地域別や時期別による差異が存在する可能性を指摘した。 

 今後の経済・市場の実証分析における課題としては以下の点が挙げられる。まず、取得したデータの範囲内で可

能な限り再現性を確認することである。分析対象地域についてはより広い地域のデータを取得することが望ましい

他、同一地域のデータについては複数パターンで時期別に分割して分析を行うことが好ましい。時変パラメータを

用いた分析を行うことも有用な選択肢として考えられる。次に、そうした多様なデータによる再現性の確認において

 
12 このほか、経済ファンダメンタルズにおける主要指標である実質 GDP 成長率とインフレ率が長短金利差に与える影響についても時

変パラメータを用いた分析を Appendix B で行っている。これにより、長短金利差の指標自体の安定性を考察している。 
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は、事前に想定したモデルが機能しないケースを考察してモデルの説明力の改善を試みたり、モデルが機能する/

しない条件を特定したりすることが重要である。それにより、当該モデルを他の分析者が参照する際に、より正確に

モデルの性質を踏まえて利用できることに繋がる。もちろん、本稿で取り上げたいずれの先行研究も変数間の有意

な結果を発見しており、すでに長短金利差による将来予測の研究分野で優れた貢献を行ったと考えられる。それ

ら加えて今後は、経済・市場の実証分析では、それまで有意だった結果が経済・市場の構造変化などによって有

意とならなかった場合への対応についても議論することで、再現性を高めつつ、さらに研究が発展していくことが望

ましいと考えられる。 
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Appendix A. Chow 検定による長短金利差の構造変化の分析 

本分析では QE 前後で各地域のデータサンプルを分割する。分割したそれぞれのサブサンプルにおけ

る𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇について Chow 検定による構造変化の分析を行う。Chow 検定を行う際に、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の水準𝑦𝑦𝑡𝑡について

以下の A-1 式及び A-2 式を考える。 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝜇𝜇 + 𝜀𝜀𝑡𝑡 (A-1) 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑚𝑚 + 𝜙𝜙𝑦𝑦𝑡𝑡−1 + 𝑢𝑢𝑡𝑡 (A-2) 

 

A-1 式の𝜇𝜇は平均、𝜀𝜀𝑡𝑡は誤差項である。A-2 式の𝑚𝑚は平均、𝜙𝜙は 1 期前の 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の水準𝑦𝑦𝑡𝑡−1の係数、𝑢𝑢𝑡𝑡は

AR(1)の誤差である。Chow 検定では異なる期間でパラメータ推計値に差があるかを検定する。そこで本

稿では、𝑦𝑦𝑡𝑡ついて A-1 式の𝜇𝜇、A-2 式の𝜙𝜙、𝑢𝑢𝑡𝑡の二乗𝑢𝑢𝑡𝑡2を構造変化の検定の対象とする。また、𝑦𝑦𝑡𝑡の二乗

をとってボラティリティの代理変数とした場合の A-1 式の平均𝜇𝜇′と A-2 式の係数𝜙𝜙′についても検定を

行う。 

表 A-1 は Chow 検定の結果を示している。米国と日本では、𝜇𝜇、𝑢𝑢𝑡𝑡2、𝜇𝜇′が QE 前後で有意に異なること

が確認される。欧州では𝑢𝑢𝑡𝑡2、𝜇𝜇′が有意に異なることが確認される。そのため、QE を境に米欧日のいずれ

の地域でも𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇の水準やボラティリティに変化が生じていることが示される。 

 

表 A-1 Chow 検定による構造変化分析の結果 

 

それぞれの値は Chow 検定の検定統計量である F 値を示す。***p<0.01, **p<0.05, *p<0.10 

 

Appendix B. TVP-VAR による長短金利差の変動要因分析 

本編における分析では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇による株式リスクプレミアムの予測力を考察してきた。本節では𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇がどのようなマ

クロ経済ショックにより変動し得るのかを定量分析する。具体的には、実質国内総生産（GDP: Gross domestic 

product）と消費者物価指数（CPI: Consumer price index）のショックに対する𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇のインパルス応答関数（IRF: 

Impulse response function）を推定する。また、本節においても、マクロショックの影響は政策レジームや市場環境

に応じて変化し得ることを考慮し、従来の固定係数のベクトル自己回帰（VAR: Vector autoregression）モデルでは

なく、係数や誤差分散が時間とともに変化することを許容する。具体的な手法として時変パラメータ VAR（TVP-

VAR）モデルを用いる。TVP-VAR モデルでは、求めたいパラメータの分布を近似する Mixture Sampler を用いるも

のに対して、Mixture Sampler の様な近似を行わないためより厳密に正確なパラメータ分布を求めることができる

Block Sampler を用いる推定方法が提案されている（Nakajima 2011）。本節ではより精緻な推定を行うため

Nakajima (2011)に基づいて各時点におけるインパルス応答関数を推定する。 

米国（2008年11月末以降） 欧州（2010年5月末以降） 日本（1999年2月末以降）

Level (yt) Mean μ 11.93 *** 2.44 4.76 **

AR(1) φ 0.92 0.83 0.54

Variance u 2
t 3.83 * 14.27 *** 28.37 ***

Vol (y2
t) Mean μ' 18.30 *** 23.74 *** 57.78 ***

AR(1) φ' 0.17 2.23 1.37
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B.1 分析手法について 

B.1.1 TVP-VAR モデルの定式化 

現在、TVP-VAR モデルを扱う多くの文献は Primiceri (2005)に基づいている。本稿においても、Nakajima 

(2011)を参考に Primiceri (2005)の定式化によるモデルを用いる。時点𝑡𝑡における𝑘𝑘次元の内生変数ベクトルを

𝑦𝑦𝑡𝑡 = (𝑦𝑦1𝑡𝑡 ,∙∙∙,𝑦𝑦𝑘𝑘𝑘𝑘)とし、ラグ時数を𝑠𝑠とすると、TVP-VAR は B-1 式で与えられる。 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑐𝑐𝑡𝑡 + �𝐵𝐵𝑖𝑖,𝑡𝑡𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑖𝑖 + 𝑢𝑢𝑡𝑡 ,
𝑠𝑠

𝑖𝑖=1

      𝑢𝑢𝑡𝑡~𝑁𝑁(0,Ω𝑡𝑡) (B-1) 

 

ここでは、𝑐𝑐𝑡𝑡は𝑘𝑘 × 1の時変定数項、𝐵𝐵𝑖𝑖,𝑡𝑡は𝑘𝑘 × 𝑘𝑘の時変ラグ係数行列、Ω𝑡𝑡は時変共分散行列である。本稿では、

𝑦𝑦𝑡𝑡 = (𝐺𝐺𝐺𝐺𝑃𝑃𝑡𝑡,𝐶𝐶𝐶𝐶𝐼𝐼𝑡𝑡,𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑡𝑡)′とする。また、定数項とラグ係数を縦方向に並べた時変係数ベクトルを𝛽𝛽𝑡𝑡とし、回帰行

列𝑋𝑋𝑡𝑡を𝑋𝑋𝑡𝑡 = 𝐼𝐼𝑘𝑘 ⊗ (1,𝑦𝑦𝑡𝑡−1′ ,∙∙∙,𝑦𝑦𝑡𝑡−𝑠𝑠′ )と定義すると、観測方程式は B-2 式となる。なお、𝐼𝐼𝑘𝑘は𝑘𝑘次単位行列、⊗はクロ

ネッカー積である。 

 

 𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑋𝑋𝑡𝑡𝛽𝛽𝑡𝑡 + 𝑢𝑢𝑡𝑡 (B-2) 

 

誤差項𝑢𝑢𝑡𝑡の共分散行列Ω𝑡𝑡については、同時点における相互依存とショック分散を分離すべく、コレスキー分解

によって次のように分解する。 

 

Ω𝑡𝑡 = 𝐴𝐴𝑡𝑡−1Σ𝑡𝑡Σ𝑡𝑡′𝐴𝐴𝑡𝑡−1
′
 (B-3) 

 

ここで𝐴𝐴𝑡𝑡は対角要素が 1 の下三角行列であり、同時点の再帰的関係を表す。Σ𝑡𝑡は対角行列で、その対角要素

である𝜎𝜎𝑖𝑖𝑖𝑖は構造ショックの標準偏差を表す。このとき、直交化された構造ショック𝑒𝑒𝑡𝑡を導入すると、B-4 式が成り立

つ。同時点のインパクト行列は𝑆𝑆𝑡𝑡 = 𝐴𝐴𝑡𝑡−1Σ𝑡𝑡である。 

 

𝑦𝑦𝑡𝑡 = 𝑋𝑋𝑡𝑡𝛽𝛽𝑡𝑡 + 𝐴𝐴𝑡𝑡−1Σ𝑡𝑡𝑒𝑒𝑡𝑡,       𝑒𝑒𝑡𝑡~𝑁𝑁(0, 𝐼𝐼𝑘𝑘) (B-4) 

 

B.1.2 パラメータの時変構造とベイズ推定 

推定に際して、ラグ係数、同時点相関、ショック分散はいずれも時間とともに緩やかに変化すると想定する。具

体的には、ラグ係数𝛽𝛽𝑡𝑡、𝐴𝐴𝑡𝑡の下三角要素を並べたベクトル𝑎𝑎𝑡𝑡、およびショック分散の対数ℎ𝑡𝑡 = (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙 𝜎𝜎1𝑡𝑡2 ,∙∙∙

, log𝜎𝜎𝑘𝑘𝑘𝑘2 )′ に対して、以下の状態方程式を仮定する。 

 

𝛽𝛽𝑡𝑡+1 = 𝛽𝛽𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝛽𝛽,𝑡𝑡 , 𝑎𝑎𝑡𝑡+1 = 𝑎𝑎𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑎𝑎,𝑡𝑡 ,         ℎ𝑡𝑡+1 = ℎ𝑡𝑡 + 𝜀𝜀ℎ,𝑡𝑡 (B-5) 

 

各誤差項は互いに独立で平均ゼロの正規分布に従い、分散共分散行列はそれぞれΣ𝛽𝛽、Σ𝑎𝑎、Σℎとする。これら

の分散行列は固定であり、パラメータ変動の滑らかさを調整する役割を果たす。上述のモデルは潜在変数

(𝛽𝛽𝑡𝑡 ,𝑎𝑎𝑡𝑡 ,ℎ𝑡𝑡)を含む状態空間モデルとして表現できる。本稿では、事前分布𝑝𝑝(𝛽𝛽𝑠𝑠+1,𝑎𝑎𝑠𝑠+1,ℎ𝑠𝑠+1,Σβ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ)を設定し、

観測データ𝑦𝑦1:𝑇𝑇に基づく事後分布𝑝𝑝�𝛽𝛽𝑠𝑠+1:𝑇𝑇,𝑎𝑎𝑠𝑠+1:𝑇𝑇,ℎ𝑠𝑠+1:𝑇𝑇,Σβ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ� 𝑦𝑦1:𝑇𝑇)からの推論を行う。事後分布からのサン
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プリングには MCMC: Markov Chain Monte Carlo 法を用い、条件付き事後分布に基づき以下のブロックを反復的に

更新する。 

 

1. 𝛽𝛽𝑠𝑠+1:𝑇𝑇 | 𝑦𝑦,𝑎𝑎, ℎ,Σ𝛽𝛽 ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ    

2. 𝑎𝑎𝑠𝑠+1:𝑇𝑇 | 𝑦𝑦,𝛽𝛽, ℎ,Σ𝛽𝛽 ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ    

3. ℎ𝑠𝑠+1:𝑇𝑇 | 𝑦𝑦,𝛽𝛽,𝑎𝑎, Σ𝛽𝛽 ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ    

4. Σ𝛽𝛽 ,Σ𝑎𝑎 ,Σℎ  | 𝛽𝛽,𝑎𝑎, ℎ  

 

𝛽𝛽𝑡𝑡および𝑎𝑎𝑡𝑡の条件付き事後分布は線形ガウス型状態空間モデルに帰着するため、シミュレーション・スムーザを

用いて系列全体を一括更新する。一方、ℎ𝑡𝑡は確率的ボラティリティモデルに対応すべく Block Sampler により更新

される。推定された TVP-VAR モデルに基づき、各時点𝑡𝑡におけるインパルス応答関数を算出する。時点𝑡𝑡のパラメ

ータ(𝛽𝛽𝑡𝑡 ,𝐴𝐴𝑡𝑡,Σ𝑡𝑡)を用いて VAR を移動平均表現（VMA: Vector moving average）に変換すると、ℎ期先のインパル

ス応答は B-6 式で表される。 

 

𝐼𝐼𝐼𝐼𝐹𝐹𝑡𝑡(ℎ) = 𝐶𝐶𝑡𝑡,ℎ𝐴𝐴𝑡𝑡−1Σ𝑡𝑡, (B-6) 

 

ここで、𝐶𝐶𝑡𝑡,ℎは時点𝑡𝑡のラグ係数から構成される移動平均係数行列である。 

 

B.2 TVP-VAR モデルによる推定結果 

図 B-1 から B-3 は、それぞれ米国、欧州、日本における IRF の推定結果である。推定に用いたデータの頻度

は四半期次であり、期間は 1979 年 10～12 月期から 2025 年 7～9 月期までの 184 サンプルである。それぞれ

の地域について𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑡𝑡、𝐺𝐺𝐺𝐺𝑃𝑃𝑡𝑡、𝐶𝐶𝐶𝐶𝐼𝐼𝑡𝑡からなる TVP-VAR を推定している。図では、各時点のパラメータを用いて計

算されたインパルス応答について、ショック発生から 1 年、2 年、3 年後の反応をプロットしている。一般的な固定

係数の VAR モデルによる IRF とは異なり、TVP-VAR モデルでは各時点において IRF を描けるが、見やすさの観点

から 3 時点における反応のみを抽出して図示している。また、今回の分析で我々が最も関心があるのは、𝐺𝐺𝐺𝐺𝑃𝑃𝑡𝑡と

𝐶𝐶𝐶𝐶𝐼𝐼𝑡𝑡のショックに対する𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑡𝑡の反応である。 

まず、図 B-1 の米国から結果を確認したい。図内（3）と（6）のうち、全期間を通じて共通する点としては、𝐺𝐺𝐺𝐺𝑃𝑃𝑡𝑡
と𝐶𝐶𝐶𝐶𝐼𝐼𝑡𝑡のショックに対して、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑡𝑡の反応はマイナス方向であることが挙げられる。この背景には、どちらの変数にお

いても、上昇方向のショックは中央銀行である FRB による政策金利の引き上げを想起させる材料となり得るため、

米金利のイールドカーブ上では短期・中期ゾーンを中心に上昇圧力がかかり、長短金利差は縮小するメカニズム

があると考えられる。 

重要な点として、𝐺𝐺𝐺𝐺𝑃𝑃𝑡𝑡と𝐶𝐶𝐶𝐶𝐼𝐼𝑡𝑡のどちらのショックに対しても、𝑇𝑇𝑇𝑇𝑆𝑆𝑡𝑡のインパルス応答は時期によって相応に変化

していることが分かる。これは通常の固定係数の VAR モデルでは捉えられず、係数の時変性を組み込んだ TVP-

VAR モデルを用いることで明らかに出来る点である。 

1980 年から 1990 年代までは、CPI ショックが TMS に与える影響のマイナス幅は縮小した一方、GDP ショックの

影響については真逆の動きとなった。米国は 1980 年台前半には高インフレを経験していたこともあり、CPI の上昇

に対して、インフレ圧力が持続的なものとなることが警戒され、イールドカーブ全体に上昇圧力がかかることで、長

短金利差への影響で見れば小さくなった可能性が考えられる。2000 年以降では、CPI ショックに対する TMS のイ 
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(1)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (2)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (3)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(4)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (5)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (6)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(7)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (8)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (9)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

図 B-1 米国のインパルス応答関数の事後平均 

 

ンパルス応答のマイナス幅は、2010 年代では縮小したものの基調としては緩やかに拡大した。2010 年代はインフ

レ率が FRB の物価目標である 2％近辺で比較的安定していたほか、FRB が金融緩和を行っていたこともあり、イン

フレ上昇に対して市場の利上げ期待がさほど強まらなかったと考えられる。GDP ショックに対する 1 年後のインパル

ス応答については、2000 年以降ではマイナス幅はサンプル終点にかけて縮小傾向にある。また、2020 年以降に

おいて、そのマイナス幅が深まることはなかった。このほか、図内（2）で GDP ショックが CPI に与える影響も概ね横

ばいとなった点は興味深い。コロナショック以降では、財価格を中心とした一時的な物価上昇が、より粘着性の高

いサービス価格への波及したことで FRB はインフレ抑制に時間を要した。こうした経験に基づけば、2020 年以降は

需要サイドの GDP ショックが CPI に与える影響は強まり、それが FRB の利上げ期待を強めることで TMS を縮小させ

る傾向が強まった可能性も考え得る。そうした可能性に反して、本稿の実証分析によれば、1 単位あたりのショック

が与える影響で見れば概ね横ばい程度であったことが示された。 
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(1)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (2)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (3)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(4)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (5)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (6)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(7)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (8)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (9)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

図 B-2 欧州のインパルス応答関数の事後平均 

 

欧州では、GDP ショックに対する TMS の反応は期間を通して米国同様マイナスだったほか、2 年先と 3 年先の

反応についてはさほど大きな変化は見られなかった。一方で、1 年先の反応のマイナス幅は、2010 年台に縮小し

た。この背景には、ECB がマイナス金利導入含む一連の金融緩和を行う中で、GDP の上昇ショックに対して市場の

利上げ織り込みがさほど強まらなかった可能性がある。CPI ショックに対する TMS の 1 年先の反応は、1980 年か

ら 2010 年台にかけて緩やかにマイナス幅が縮小した。一方、2020 年以降では 1～3 年先全てでマイナス幅の拡

大が見られた。コロナショック以降のインフレ高進により、CPI ショックが ECB の利上げ期待につながりやすくなったこ

とで、2 年金利に上昇圧力がかかり、TMS は低下しやすくなったとみられる。 
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(1)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (2)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (3)𝜀𝜀𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(4)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (5)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (6)𝜀𝜀𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

(7)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺 (8)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶𝐶 (9)𝜀𝜀𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 ↑ → 𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇 

   

図 B-3 日本のインパルス応答関数の事後平均 

 

日本では、GDPとCPIのショックの影響はどちらも期間を通じて大きく変化した。GDPショックへのTMSの反応は、

1980 年以降緩やかにマイナス幅を縮小させ、2020 年以降ではプラスへと転じた。プラスへの反応は米欧では見

られず、日本のみで観測された点である。バブル崩壊以降、日本の潜在成長率は低下基調にあり、日本銀行は

長きにわたって金融緩和を行ってきた。そうした中、GDP ショックが日銀の利上げ期待を強める影響は 2010 年台

にかけて弱まっていき、TMS への影響もゼロ近傍になったと考えられる。2020 年以降では、日本でも賃金上昇を

伴うインフレへと構造的な変化が生じたこともあり、GDP ショックは短期的な利上げ期待だけではく、長期的な成長

期待も生じさせることで、TMS はむしろ拡大するに至ったとみられる。CPI ショックの影響については、1990 年前後

の高インフレ期で一度山をつける推移となったが、基調としての動きを見れば、GDP ショックと同様に 2020 年以降

では持続的なインフレへの期待もあり TMS を拡大させる要因となった。 

以上の分析から、経済ファンダメンタルズを反映した TMS の形成において、米欧では GDP 成長の加速や CPI 上

昇による金利上昇圧力が金融緩和によって抑制され、TMS の反応が時間とともに小さくなっていることが確認され
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た。一方で、日本では金融緩和が長期間行われていたことで、GDP や CPI のショックに対する TMS の反応が短期

ゾーンから長期ゾーンに移行しており、より先行きを見越して TMS が形成されるように変容している可能性が確認

された。そのため、本稿の結果からは、金融緩和の効果が一定以上に浸透した場合に、市場の長期的な成長や

インフレに対する期待の重要性が高まる可能性が示唆されている。 

 

 


