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１．はじめに 

本稿は、2018 年 5 月 30 日に公表した NIRA オピニオンペーパーno.38「金融政策はジ

レンマを乗り越えられるか―均衡利子率の推計から示唆されること―」で示された均衡利

子率の推計手法の詳細と推定結果を説明したバックグラウンド・ペーパーである。 

景気や物価など経済に影響を及ぼさない中立的な金利水準――本稿では均衡利子率と呼

ぶ。自然利子率あるいは均衡実質金利とも呼ばれる――の動向を把握することは、金融政

策スタンスを論ずる際のベンチマークとなる基本的事項である。現実に観察される実質金

利の水準が、均衡利子率よりも高ければ（低ければ）、金融政策スタンスは引締め的（緩和

的）となり、景気や物価を抑制する（刺激する）と判断することができる。 

本稿は、均衡利子率に関する最新の研究成果も踏まえつつ、主要な推計アプローチに基

づく結果を提示する。主要な推計手法として、1 変数の時系列アプローチ（Hodrick-

Prescott (1997)フィルター〔以下、HP フィルター〕）、Laubach-Williams (2003)モデル、

動学的確率一般均衡（Dynamic Stochastic General Equilibrium, 以下 DSGE）モデルの

概要を説明し、各モデルに基づく推定値を提示する。推計に先立ち、第 2 節では均衡利子
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率の概念、および各推計手法の特徴を概観する。第 3～5 節では各手法と結果の詳細、およ

び先行研究について議論し、最後に第 6 節で推定結果をまとめて結語とする。なお、

Laubach-Williams モデルと DSGE モデルの推定方法のさらに詳細な部分については、巻

末の技術的補論で解説している。 

 

２．均衡利子率の概念と主要な推計手法 

2.1 均衡利子率の概念 

推計に先立ち、均衡利子率の概念について整理しておきたい（小田・村永 (2003)、岩崎

ほか (2016) なども参照）。すでに触れたように、一般に均衡利子率とは、経済・物価に対

して緩和的にも引締め的にもならない中立的な実質金利を指す。理論的には、「価格が伸縮

的で完全雇用が達成されているもとで、貯蓄と投資をバランスさせる実質金利」と定義さ

れる。もし現実の実質金利が均衡利子率を上回れば、産出量は完全雇用水準（均衡産出量、

自然産出量とも呼ばれる）を下回り、物価を下押しする。逆に実質金利が均衡利子率を下

回れば、産出量や物価を押し上げる方向に作用する。 

この均衡利子率を経済成長モデルの枠組みで考えると、長期の最適成長経路上で実現す

る実質金利（つまり価格が伸縮的で需給がバランスする均斉成長経路と整合的な実質金利）

と位置付けることができる。均衡利子率は均衡産出量（＝完全雇用産出量）に対応する概

念であり、均衡産出量の成長率である潜在成長率に対応することは直感的にも理解できる。

フォーマルには、最適成長理論のベースとなる家計の最適な消費・貯蓄行動（「消費のオイ

ラー方程式」）から明示的に導出され、その結果、均衡利子率は、長期の潜在成長率に対応

する部分（生産性成長率など）と、それ以外の短期的な変動要因（家計の選好の変化や財

政政策などの需要ショック）から説明される部分の合計として表される。すなわち、 

均衡利子率 = 長期的なトレンド部分（潜在成長率に対応） 

+それ以外の変動部分（需要ショックにより変動） 

と表される。均衡利子率（自然利子率）を潜在成長率で近似するといった議論がしばしば

見られるが、それは短期的な変動要因の影響が無視できる長期のトレンド部分に着目した

見方であることが理解できる。 

 

2.2 主要な推計手法：概観 

それでは、本稿で用いた 3 つの均衡利子率の推計手法、(1) 1 変数の時系列アプローチ

（HP フィルター）、(2) Laubach-Williams モデル、(3) DSGE モデルについて、それぞれ

の概要と特徴を紹介しよう。 
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(1) 1変数の時系列アプローチ（HPフィルター） 

まず 1 変数の時系列アプローチ（HP フィルター）は、現実に観察される実質金利デー

タからトレンド成分を統計的に取り出す手法である。現実の実質金利は、均衡利子率の周

りを常に変動しているという想定に基づき、HP フィルターを用いて均衡利子率の推定値

を抽出する。 

HP フィルターの最大の特徴はその簡便さであり、潜在 GDP や潜在成長率の推計にも

応用されることもある。一方で、単純に 1 変数のデータの変動を均すという統計処理だけ

に依存するもので、経済理論的な意味合いは含まれていない点に注意が必要である。 

 

(2) Laubach-Williamsモデル 

Laubach-Williams モデルは、標準的な経済理論（IS 曲線、フィリップス曲線など）を

明示的に想定して均衡利子率を推計するアプローチである。 

すでに述べてきたように、均衡利子率とは、経済・物価に対して緩和的にも引締め的に

もならない中立的な実質金利である。Laubach-Williams モデルでは、経済の総需要につ

いては IS 曲線を想定し、実質金利が均衡利子率を上回れば（下回れば）総需要あるいは需

給ギャップは減少（増大）するという関係を明示する。経済の総供給面では伝統的なフィ

リップス曲線を仮定し、インフレ率は、人々の適応的なインフレ予想と需給ギャップ（＝

実質 GDP－潜在 GDP）によって説明される。さらに潜在成長率は、そのトレンド部分が

確率的に変動するランダムウォーク変数と想定される。同様に需要ショックもランダムウ

ォーク変数として定義される。Laubach-Williams モデルの均衡利子率は、先の式でいえ

ば、第 1項のトレンド部分だけでなく第 2項の需要要因も含んだ形で（そしてどちらもシ

ョックの影響が永続する確率トレンドとして）定式化される。 

Laubach-Williams モデルの特徴は、ややインフォーマルながら、経済モデルの構造を

明示している点である。次に述べる DSGE モデルのように、家計や企業の動学的な最適化

行動までは明記されていないが、IS 曲線、フィリップス曲線はいずれも標準的なマクロ理

論で用いられる関係式であり、そうした理論メカニズムが考慮されている点は、1 変数の

時系列アプローチにはない特徴である。また、潜在成長率に起因するトレンド部分ととも

に、需要ショックによる変動も考慮されており、その意味でもより一般的なアプローチと

いえる。実際、米国 FRB（サンフランシスコ連銀 John Williams 総裁本人のウェブページ

https://www.frbsf.org/economic-research/economists/john-williams/ ） で は Laubach-

Williams モデルによる最新の推定値が公表されており、その重要性の大きさがうかがわれ

る。 

 

(3) DSGEモデル 

DSGE モデルは、家計や企業の動学的な最適化行動を明示的に考慮して均衡利子率を推

定する。そのエッセンスを簡略化して述べると、代表的な家計は消費と余暇から得られる

https://www.frbsf.org/economic-research/economists/john-williams/
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効用を将来にわたって最大化する。代表的な企業は毎期利潤を最大化し、将来にわたる調

整費用も考慮して価格を設定する。また本稿で用いるモデルでは、中央銀行はゼロ金利制

約を考慮した金融政策ルールに従うと想定する。経済構造を完全に特定化したもとで、最

終的に得られる均衡利子率は非線形の表現となり、推定にも高度な手法が要求される。だ

たし、線形モデルで近似すれば、IS 曲線とフィリップス曲線に相当する式が導出され、上

記の Laubach-Williams モデルとの対応関係も議論できる。 

DSGE モデルは、現代のマクロ経済分析をけん引する主力の分析アプローチであり、各

主体の行動が完全に描写された構造モデルに基づくという点が最大の特徴である。また政

策分析に伴う「ルーカス批判」も回避できる。他方で、その設定にはさまざまなバリエー

ションが考えられ、推定結果はモデルの前提に依存する。したがって、モデルの構造や想

定されるパラメータに関する頑健性を調べる点が重要となる。本稿の分析においても頑健

性に注意を払って分析を進める。 

次節以降では、各推計手法の詳細について説明する。 

 

３．1変数の時系列アプローチ（HPフィルター） 

3.1 推計手法 

HP フィルターに基づく均衡利子率の推計では、実質金利からトレンド成分を抽出する。

このため、まず実質金利の動きを確認しておくことは有益である。 

図 1 は名目短期金利として無担保オーバーナイト・コールレート、インフレ率として生

鮮食料品を除く消費者物価指数の前年同月比の将来予測値、その差としての実質金利の月

次データが示されている。推計に用いた標本期間は 1980 年 1 月から 2017 年 12 月である

（図 1 では 1981 年 1 月から 2017 年 12 月まで）。将来の予想インフレ率の作成には、以

下の自己回帰（Autoregressive, AR）モデル 

 

𝜋̅𝑡+12 = 𝜙0 + 𝜙1𝜋𝑡 + 𝜙2𝜋𝑡−1 + ⋯ + +𝜙12𝜋𝑡−11 + 𝜀𝑡 

 

を推定し、その予測値を利用した。ただし、𝜋𝑡−𝑗は前年同期比によるインフレ率、𝜋̅𝑡 =

∑ 𝜋𝑡−𝑗
11
𝑗=0 /12は 1 年の平均インフレ率であり、被説明変数の添え字𝑡 + 12は 12 カ月先の平

均インフレ率を示している。図 1 をみると、実質金利は 4%近辺から、1990 年代にいった

ん上昇するものの、それ以降はほぼ単調に低下する傾向が観察される。また、予想インフ

レ率は 1990 年代半ば中盤までは正値をとることが多かったため、実質金利が名目金利を

下回ることが多かった。1990 年代半ばを過ぎると、名目金利、予想インフレ率がほぼ 0 近

辺で推移することから、実質金利もほぼ 0 周りを変動している。 
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図 1 名目金利、予想インフレ率、実質金利 

 

注：月次データ（1981 年 1 月－2017 年 12 月）、予想インフレ率は消費者物価上昇率（除く生鮮食品、前年比）に基

づいた筆者推定値（AR モデル、本文参照）。 

 

 

以上の準備のもと、実質金利が均衡利子率周りを常に変動していると想定すると、最も

単純な均衡利子率推定方法として、実質金利を平滑化してトレンド成分を抽出することが

考えられる。実質金利を平滑化する方法は、実質金利以外の系列を用いて連立方程式を推

定する必要がない点で非常に便利である。 

平滑化の方法として、ここでは HP フィルターを用いる。HP フィルターでは、次の目

的関数を最小化するように選ばれた𝑟𝑡
𝜏の系列を平滑なトレンド成分の推定値、すなわち均

衡利子率𝑟𝑡
∗の推定値とする。 

 

∑(𝑟𝑡 − 𝑟𝑡
𝜏)2 + 𝜆

𝑇

𝑡=1

∑[(𝑟𝑡+1
𝜏 − 𝑟𝑡

𝜏) − (𝑟𝑡
𝜏 − 𝑟𝑡−1

𝜏 )]2

𝑇

𝑡=1

 

 

ただし、𝑟𝑡は実質金利である。このような目的関数を最小化する方法自体は、1923 年に

Whittaker (1923) が提案しているが、ホドリック=プレスコット（Hodorick and Prescott, 

1997）による分析が、マクロ経済分析で頻繁に用いられるきっかけとなったため、通常は

HP フィルターと呼ばれている。 

ここで、最小化の目的関数の第 2 項目の𝜆はトレンド成分の平滑度を調整するパラメー

タであり、大きな値を取るほど平滑性が重視される。𝜆が極端に大きな値（例えば109）で

あれば、第 2 項は 0 になるように𝑟𝑡
𝜏を選べばよい。この場合には、線形トレンド𝑟𝑡

𝜏 = 𝛿𝑡を
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選べば、その階差𝑟𝑡
𝜏 − 𝑟𝑡−1

𝜏 は定数𝛿であり、階差の階差（𝛿 − 𝛿）は常に 0 となることから、

HP フィルターによるトレンド成分は線形トレンドとなる。逆に、𝜆 = 0の場合は𝑟𝑡
𝜏 = 𝑟𝑡で

目的関数が最小となるので、トレンドの平滑性は無視され、循環成分が 0 となってしまう。

実証分析では、𝜆は通常その間の値を選ぶ。月次データの場合は、伝統的に𝜆 = 14,400とい

う値が用いられていた。最近では、Ravn and Uhlig (2002) が提案した𝜆 = 129,600という

値が用いられることも多い。 

 

3.2 推定結果 

図 2 では𝜆 = 14,400を用いた場合（HP1）と、𝜆 = 129,600を用いた場合（HP2）の HP

フィルターから算出された均衡利子率が示されている。後者の系列の方が𝜆は大きいため、

平滑化の度合いが大きく部分的に線形トレンドに近い形状となっていることが観察される。

オピニオンペーパーで扱った HP1 の系列に基づけば、1990 年前後に 5%を超えた均衡利

子率は 1999 年までは単調に低下している。その後、2000 年代前半と、2010 年前後にわ

ずかな上昇が見られるものの、ほぼ横ばいに推移し、足元ではわずかに負の領域に低下し

ていることが観察される。 

ただし HP フィルターによる推定結果は、端点（サンプル終期）において不安定である

ことが知られており、今後データの追加によって結果が大きく修正される可能性について

注意しなければならない。また、HP フィルターは現実の実質金利データのトレンド部分

を抽出するという手法であることから、実質金利から持続的に乖離することは定義上容認

されない。とりわけ足元の均衡利子率はマイナス領域まで低下しているが、それは観察さ

れる実質金利が低下基調にあることの結果である。HP フィルター固有の特徴を反映した

結果であることに留意が必要である。 
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図 2 HPフィルターによる均衡利子率 

 

注：月次データ（1981 年 1 月－2017 年 12 月）、HP1、HP2 は、それぞれ HP フィルター（𝜆 = 14,400、𝜆 = 129,600）

に基づく均衡利子率推定値。 

 

 

3.3 先行研究 

HP フィルターを用いて日本の均衡利子率を計測した例として、鎌田 (2009)、岩崎ほか

(2016) があげられる。鎌田 (2009) では、HP フィルターによる推定値に加えて、他の低

域通過（low-pass）フィルターである BK（Baxter and King, 1999）フィルターや ES

（Exponentially Smoothing）フィルターを用いた場合の推計も試みている。ES フィルタ

ーを用いた推計値は、他のフィルターを用いた場合の推計値よりも振幅が大きくなる点を

指摘している。HP フィルターと BK フィルターを用いた岩崎ほか (2016) の推計では、

両者にほとんど違いはない。また本稿の均衡利子率の系列とも非常に近い。 

なお鎌田 (2009) や岩崎ほか (2016) では、（四半期単位の）実質金利の計算に適応的期

待（adaptive expectations）を仮定し、足元のインフレ率（前年同期比）を期待インフレ

率の代理変数として用いている点で本稿の計算とは異なっている。 

 

４．Laubach-Williamsモデル 

4.1 推計手法 

すでに何度か触れたように、実質金利が均衡利子率を上回れば、実質 GDP は潜在 GDP

を下回り、インフレ率はその定常値を下回ることが予想される。実質 GDP とインフレ率

は総需要と総供給が均衡するように決定されるため、金利だけでなく、実質 GDP とイン
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フレ率のデータを用いて、経済モデルを推定し、均衡利子率を算出することが考えられる。

経済モデルを推定して、均衡利子率を算出するアプローチの中で、よく知られているのが

Laubach and Williams (2003) による方法である。マクロ経済モデルを推定することから、

通常は四半期データが用いられる。 

Laubach-Williams では経済システムの総需要に対応して、次の IS 曲線： 

𝑦̃𝑡 = 𝑎1𝑦̃𝑡−1 + 𝑎2𝑦̃𝑡−2 +
𝑎3(𝑟𝑡−1 − 𝑟𝑡−1

∗ + 𝑟𝑡−2 − 𝑟𝑡−2
∗ )

2
+ 𝜖𝑦̃𝑡 (1) 

および、総供給に対応して、次のフィリップス曲線： 

𝜋𝑡 = 𝑏1𝜋𝑡−1 + 𝑏2𝜋𝑡−2,4 + (1 − 𝑏1 − 𝑏2)𝜋𝑡−5,8 + 𝑏3𝑦̃𝑡−1 

+𝑏4(𝜋𝑡−1
𝑂 − 𝜋𝑡−1)+𝑏5(𝜋𝑡

𝐼 − 𝜋𝑡) + 𝜖𝜋𝑡 
(2) 

が想定される。ただし、𝑦̃𝑡 = 𝑦𝑡 − 𝑦𝑡
∗は GDP ギャップ、𝑦𝑡は実質 GDP、𝑦𝑡

∗は潜在 GDP、

𝑟𝑡は実質金利、𝑟𝑡
∗は均衡利子率、𝜋𝑡はインフレ率、𝜋𝑡−2,4 = ∑ 𝜋𝑡−𝑖

3
4
𝑖=2 は 2 期から 4 期ラグま

での平均インフレ率、𝜋𝑡−5,8 = ∑ 𝜋𝑡−𝑖
4

8
𝑖=5 は 5 期から 8 期ラグまでの平均インフレ率、𝜋𝑡

𝑂は原

油価格インフレ率、𝜋𝑡
𝐼は輸入物価インフレ率、𝜖𝑦̃𝑡、𝜖𝜋𝑡は正規分布に従う誤差項であり、分

散はそれぞれ𝜎𝑦̃
2、𝜎𝜋

2である。 

観測できない潜在変数である潜在 GDP と均衡利子率の遷移式は以下のとおりである。

まず、潜在 GDP は以下の式に従って成長する。 

𝑦𝑡
∗ = 𝑦𝑡−1

∗ + 𝑔𝑡 + 𝜖𝑦∗𝑡 

𝑔𝑡 = 𝑔𝑡−1 + 𝜖𝑔𝑡 

(3) 

(4) 

ただし、𝑔𝑡は潜在成長率であり、ランダムウォークに従う確率トレンドとして定義されて

いる。また𝜖𝑦∗𝑡は潜在 GDP に対する持続性を持たない一時的ショック、𝜖𝑔𝑡は潜在成長率

への恒久的ショックであり、前者は𝜎𝑦∗
2 、後者は𝜎𝑔

2の分散をもつ平均 0 の正規分布に従う。 

均衡利子率は潜在成長率𝑔𝑡と時間選好率の水準に影響を与える需要ショック成分𝑧𝑡の加

重平均である。 

𝑟𝑡
∗ = 𝜎𝑔𝑡 + 𝑧𝑡 

𝑧𝑡 = 𝑧𝑡−1 + 𝜖𝑧𝑡 

(5) 

(6) 

ただし、𝑧𝑡はランダムウォークに従う確率トレンドであると仮定されている。また𝜖𝑧𝑡は平

均が 0、分散が𝜎𝑧
2の正規分布に従うとする。Laubach and Williams (2003) は (6) 式の代わり

に、𝑧𝑡が定常な AR (2) 過程に従う場合についても併せて検討している。 

ここで (5) 式𝑟𝑡
∗ = 𝜎𝑔𝑡 + 𝑧𝑡を (1) 式と (2) 式に代入すると 

𝑦̃𝑡 = 𝑎1𝑦̃𝑡−1 + 𝑎2𝑦̃𝑡−2 +
𝑎3

2
{𝑟𝑡−1 + 𝑟𝑡−2 − 𝜎(𝑔𝑡−1 + 𝑔𝑡−2)} −

𝑎3

2
(𝑧𝑡−1 − 𝑧𝑡−2) + 𝜖𝑦̃𝑡 (7) 

となる。(7) 式、(2) 式を状態空間表現の観測方程式、(3) 式、(4) 式、(6) 式を状態空間表

現の遷移方程式として、カルマンフィルターを用いて尤度を観測される変数 



9 

 

(𝜋𝑡, 𝑦𝑡 , 𝑟𝑡 , 𝜋𝑡
𝑂, 𝜋𝑡

𝐼) のデータから評価して、モデルのパラメータを推定することができる。た

だし、(4) 式と (6) 式の誤差項の分散𝜎𝑔
2、𝜎𝑧

2の最尤推定量は 0 の方向にバイアスが生じる

ことが知られているため、Laubach and Williams (2003) は、Stock and Watson (1998) の中位

値不遍推定量を用いて、標準偏差の比率𝜆𝑔 = 𝜎𝑔 𝜎𝑦̃⁄ 、𝜆𝑧 = 𝑎3𝜎𝑧 𝜎𝑦∗⁄ を推定することを推奨

している（この問題は pile-up 問題と呼ばれている）。このため、Laubach-Williams のモデル

推定では 3 段階の手順を経る必要がある。まず第 1 段階と第 2 段階で推定された𝜆𝑔と𝜆𝑧を

所与として、残りのパラメータを最後の第 3 段階で推定する（詳細については巻末の技術

的補論 A を参照）。 

カルマンフィルターを用いたパラメータの推定値と同時に潜在変数 (𝑦𝑡
∗, 𝑔𝑡 , 𝑧𝑡)  も計算

できる。潜在変数𝑔𝑡と𝑧𝑡が得られると、均衡利子率 𝑟𝑡
∗ は (5) 式 𝑟𝑡

∗ = 𝜎𝑔𝑡 + 𝑧𝑡 を用いて計

算すればよい。ここで𝜎は、消費の異時点間の代替弾力性の逆数であるが、このパラメータ

は識別が容易でないことから Holston, Laubach and Williams (2017) による国際比較では𝜎 =

1が仮定されている。以下では Holston, Laubach and Williams (2017) に従い、𝜎 = 1に固定し

た場合の、日本の均衡利子率の推定値を示す。また、日本のデータでは消費の利子弾力性

パラメータの𝑎3の値も安定しないため、𝑎3 = −0.025で固定した場合のモデル推定値を中

心に議論する。そのうえで、このパラメータの値を変化させた場合の均衡利子率への影響

についても検討する。 

 

4.2 推定結果 

図 3 では Laubach-Williams による方法を用いて算出された 2 通りの均衡利子率が示さ

れている。これは、カルマンフィルターを用いた潜在変数の計算で、評価する時点で利用

可能な情報のみを用いたリアルタイム推定値（片側推定値、one-sided estimates）と、将

来の情報も含めすべての情報を用いた平滑推定値（両側推定値、two-sided estimates）の

2 種類の系列を求めることができることに対応している。Laubach and Williams (2003) 

の均衡利子率の推計でも、それぞれの推定値に対応した 2 系列が示されている。図 3 で示

されているように、平滑推定値はリアルタイム推定値に比べて変動が少ない。一方、

Holston, Laubach and Williams (2017) による国際比較ではリアルタイム推定値のみが

採用されていることから、以下ではリアルタイム推定値を中心に議論する（なおオピニオ

ンペーパーの議論で用いたのもリアルタイム推定値である）。 
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図 3 Laubach-Williamsモデルによる均衡利子率 

 

注：四半期データ（1982 年第 1 四半期－2017 年第 4 四半期）。Laubach-Williams モデルに基づくリアルタイム推定値

（片側推定値）と平滑推定値（両側推定値）。 

 

 

Laubach-Williams モデルに基づく均衡利子率（リアルタイム推定値）は、1990 年代前

半に 5%周辺でピークを迎えた後、2000 年代前半にごくわずかに負の値になるまで、ほぼ

一貫して低下している。これは HP フィルターによる推定値と整合的である。その後、正

の値に戻り、若干の振れを伴うもののほぼ横ばいで推移している。さらに世界金融危機の

直後には、－1%を下回る値まで急低下するものの、その後はほぼ単調に増加し直近では 2%

程度に回復している（後ほど確認するように、この背後では、潜在成長率の推定値が上昇

している）。一方、HP フィルターによる推定値では、世界金融危機後の期間、ほぼ横ばい

か緩やかな低下で推移しており、この点は対照的である。なお HP フィルターについては、

すでに述べたように、推計期間の端点の推定結果は、今後のデータの追加で大きく変化す

る可能性に留意が必要である。 

次に、均衡利子率の変動要因を検討しよう。図 4 では Laubach-Williams モデルにおけ

る均衡利子率𝑟𝑡
∗と潜在成長率𝑔𝑡が示されている。まず、1980 年代末から 1990 年代にかけ

て潜在成長率が均衡利子率を一貫して下回っている。一方、2000 年代以降は潜在成長率が

均衡利子率を上回る結果となっている。本稿では両者の差が丁度需要ショック成分𝑧𝑡と一

致するように設定されているため（𝑟𝑡
∗ = 𝑔𝑡 + 𝑧𝑡）、2000 年代以降の均衡利子率の落ち込み

は、主に供給要因よりも需要要因で説明されることがわかる。また近年では潜在成長率が

上昇基調にあり、それが均衡利子率を押し上げていることも見て取れる。 

図 5 では、異なる消費の利子弾力性の IS 曲線を用いた Laubach-Williams モデルの均

衡利子率の比較が示されている。この結果、𝑎3 = −0.05や𝑎3 = −0.025に固定した場合に比
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べて、利子弾性値の低い𝑎3 = −0.01の場合の均衡利子率は振れが大きく、負の領域も増え

ていることが観察できる。ただし、全体的な動きに関してはほぼ同様の結果が得られてお

り、利子弾性値を固定する分析でも大きな影響がないことが確認できた。 

 

図 4 Laubach-Williamsモデルによる均衡利子率と潜在成長率トレンド 

 
注：四半期データ（1982 年第 1 四半期－2017 年第 4 四半期）。Laubach-Williams モデルに基づくリアルタイム推

定値（片側推定値）と潜在成長率トレンド推定値。 

 

図 5 Laubach-Williamsモデルによる均衡利子率の比較 

――利子弾力性＝0.01（LW1）、0.025（LW2）、0.05（LW3）―― 

 
注：四半期データ（1982 年第 1 四半期－2017 年第 4 四半期）。Laubach-Williams モデルに基づくリアルタイム推定

値、利子弾力性=0.025（LW2）は図 3 で示されたベースケース。 

-2

-1

0

1

2

3

4

5

6

1
9
8

2

1
9
8

4

1
9
8

6

1
9
8

8

1
9
9

0

1
9
9

2

1
9
9

4

1
9
9

6

1
9
9

8

2
0
0

0

2
0
0

2

2
0
0

4

2
0
0

6

2
0
0

8

2
0
1

0

2
0
1

2

2
0
1

4

2
0
1

6

LWリアルタイム推定値 潜在成長率トレンド

-3

-2

-1

0

1

2

3

4

5

6

7

1
9
8
2

1
9
8
4

1
9
8
6

1
9
8
8

1
9
9
0

1
9
9
2

1
9
9
4

1
9
9
6

1
9
9
8

2
0
0
0

2
0
0
2

2
0
0
4

2
0
0
6

2
0
0
8

2
0
1
0

2
0
1
2

2
0
1
4

2
0
1
6

LW1(0.01) LW2(0.025) LW3(0.05)



12 

 

 

 

4.3 先行研究 

Laubach-Williams モデルを用いて日本の均衡利子率を計測した例としては、小田・村

永 (2003)、鎌田 (2009)、岩崎ほか (2016) があげられる。小田・村永 (2003) は、Laubach-

Williams モデルを日本経済へ応用した最初の試みであり、1980 年第 1 四半期から 2002

年第 2四半期までの標本期間で均衡利子率を推計している。ただし、(2) 式の (𝜋𝑡−1
𝑂 − 𝜋𝑡−1)

と (𝜋𝑡
𝐼 − 𝜋𝑡) が、それぞれ𝜋𝑡−1

𝐼 と𝜋𝑡
𝐼に置き換えられている点と、𝑧𝑡に関して (6) 式の代わり

に定常な AR (1) 過程を採用している点が、もとのモデルと異なっている。彼らの均衡利

子率推定値は 1997 年以降、2002 年第 1 四半期までのほとんどの期間で負の値をとってい

る。 

鎌田 (2009) は Laubach-Williams モデルを 1968 年第 4 四半期から 2007 年第 4 四半

期までの標本期間のデータに応用して、日本の均衡利子率を推計した。ただし、モデル内

の (2) 式の (𝜋𝑡−1
𝑂 − 𝜋𝑡−1) は (𝜋𝑡

𝑂 − 𝜋𝑡) に置き換えられている。鎌田では推計期間を長く

とっていることで、Laubach and Williams (2003) や小田・村永 (2003) が直面した𝜆𝑔に

関する pile-up 問題が生じず、同時推定に成功していることが報告されている（一方、𝜆𝑧

に関しては同様の問題が生じたため中位値不偏推定量が採用されている）。推計結果をみ

ると、1960 年代後半から単調に低下した均衡利子率は 1970 年代中盤に－4%前後で底を

打っているように見える。その後、上昇に転じた均衡利子率は 1980 年代後半まで増加傾

向が続く。4%を超えた 1990 年代に入ると減少に転じ 1990 年代前半と 2000 年代初頭に

わずかに負の値をとっている。ただし、鎌田はモデルの推計結果が、パラメータの初期値、

状態変数の初期値、分散共分散行列の初期値などの設定に敏感に反応するため、必ずしも

頑健とは言えず、日本への Laubach-Williams モデルを用いた均衡利子率推定値は、不確

実性が大きく実践には向かないと議論している。特に消費の金利弾力性の推定値は、標本

期間を少し変更しただけで、極端に小さくなり、均衡利子率の変動が異常に高まることを

指摘している。 

岩崎ほか (2016) では、鎌田 (2009) の設定を踏襲し、標本期間を 2016 年第 1 四半期

まで延長した。両者の均衡利子率の推定値は世界金融危機前後を除き、概ね整合的である。

両者の違いは、鎌田 (2009) が標本期間に入らない世界金融危機の影響を捉えることがで

きていない点に起因している。 

 

５．DSGEモデル 

5.1 推計手法 

Laubach-Williams による方法では、家計や企業の動学的な最適化が考慮されていない。

また中央銀行のゼロ金利制約が明示的に取り扱われていないという問題点もある。ここで
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は、これらの問題を考慮した Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) の非線形 DSGE モデルを用

いた均衡利子率の推計方法を紹介する。モデルは代表的家計、企業、中央銀行から構成さ

れている。企業は独占的競争の中間財生産者と完全競争の最終財生産者の 2 種類が存在す

る。モデル内での経済変動は割引率（選好）ショック、技術ショック、金融政策ショック

の 3 つの要因から引き起こされる。 

 

5.1.1 家計 

代表的家計は 

𝐸𝑡 [∑ 𝛽𝑗𝑍𝑡+𝑗
𝑏 {

𝐶𝑡+𝑗
1−𝜎

1 − 𝜎
−

(𝐴𝑡+𝑗)1−𝜎𝜒𝑙𝑡+𝑗
1+𝜔

1 + 𝜔
}

∞

𝑗=0

] (8) 

で表現される効用を予算制約𝐶𝑡 + 𝐵𝑡 𝑃𝑡 ≤⁄ 𝑊𝑡𝑙𝑡 + 𝑅𝑡−1 𝐵𝑡−1 𝑃𝑡 + 𝑇𝑡⁄ の下で最大化している

とする。ただし、𝐶𝑡は消費、𝑙𝑡は労働サービス、𝑃𝑡は一般物価水準、𝑊𝑡は実質賃金、𝑅𝑡は名

目利子率、𝑇𝑡は政府からの所得移転である。また𝐵𝑡は𝑡期末の債券保有量である。パラメー

タは𝛽 ∈ (0,1) が主観的割引率、𝜎 > 0は消費の異時点間の代替弾力性の逆数、𝜔 > 0は労働

供給の賃金弾力性の逆数、χ > 0は単位を調整するための定数である。最後に、𝑍𝑡
𝑏は割引率

（選好）の変動要因であり、 

log(𝑍𝑡
𝑏) = 𝜌𝑏 log(𝑍𝑡−1

𝑏 ) + 𝜖𝑡
𝑏  

の AR (1) 過程に従っていると仮定する。 

 

5.1.2 企業 

最終財企業は異なる中間財𝑌𝑓,𝑡(𝑓 ∈ [0,1])を組み合わせて利潤を最大化するように最終財

𝑌𝑡 = {∫ 𝑌
𝑓,𝑡

𝜂−1
𝜂1

0
𝑑𝑓}

𝜂
𝜂−1

の生産量を決定する。ただし、𝜂 > 0は異なる中間財間の代替の弾力性

である。一方、𝑓番目の中間財企業の生産量は生産関数𝑌𝑓,𝑡 = 𝐴𝑡𝑙𝑓,𝑡で記述される。生産性𝐴𝑡

は I (1) 過程に従っており、その平均成長率は𝛾𝑎 で、平均成長率からの乖離𝜇𝑡
𝑎 ≡

log(𝐴𝑡 𝐴𝑡−1⁄ ) − 𝛾𝑎は 

𝜇𝑡
𝑎 = 𝜌𝑎𝜇𝑡−1

𝑎 + 𝜖𝑡
𝑎 (9) 

の AR (1) 過程に従う。𝑓番目の中間財企業は価格の改定にローテンバーグ（Rotemberg）

型の調整費用が発生するとして、労働者への賃金支払いと価格の調整費用を売り上げから

差し引いた 
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𝐸𝑡 [∑ 𝛽𝑗
Λ𝑡+𝑗𝑍𝑡+𝑗

𝑏

Λ𝑡𝑍𝑡
𝑏 (

𝑃𝑓,𝑡+𝑗

𝑃𝑡+𝑗
−

𝑊𝑡+𝑗

𝐴𝑡+𝑗
−

𝜙

2
(

𝑃𝑓,𝑡+𝑗

𝑃𝑓,𝑡+𝑗−1
− 𝜋∗)

2

)

∞

𝑗=0

𝑌𝑓,𝑡+𝑗] (10) 

の利潤を最大化するように中間財価格𝑃𝑓,𝑡を設定する。ただし、Λ𝑡は確率的割引因子

（stochastic discount factor）であり、𝜋∗は目標インフレ率、𝜙はローテンバーグ型調整費

用の係数である。 

 

5.1.3 中央銀行 

ゼロ金利制約（Zero Lower Bound, ZLB）は次式で表現される。 

𝑅𝑡 = max(1, 𝑅𝑡
∗) (11) 

ただし、ここで金利変数は粗収益率で表され、𝑅𝑡
∗は 1 より小さくなること（マイナス金利）

も許容する概念的金利（notional interest rate）である。一方、現実の金利𝑅𝑡の下限は 1

（ゼロ金利）であるとする。金融政策ルールは 

𝑅𝑡
∗ = (𝑅𝑡−1

∗ )𝜌𝑟
(𝑟∗𝜋∗ (

𝜋𝑡

𝜋∗
)

𝜓𝜋

(
𝑌𝑡 𝐴𝑡⁄

𝑌𝑡
∗ 𝐴𝑡⁄

)

𝜓𝑦

)

1−𝜌𝑟

𝑒𝜖𝑡
𝑟
 (12) 

を考える。ただし𝜌𝑟 , 𝜓𝜋, 𝜓𝑦はそれぞれ金融政策ルールのパラメータであり、均衡利子率

の定常値は𝑟∗、潜在 GDP は𝑌𝑡
∗、インフレ率は𝜋𝑡であり、𝜖𝑡

𝑟は𝑖. 𝑖. 𝑑.で平均ゼロの金融政策

ショックである。 

 

5.1.4 動学式 

財市場が均衡するためには、 

𝑌𝑡 = 𝐶𝑡 + 𝜙(𝜋𝑡 − 𝜋∗)2 𝑌𝑡 2⁄  (13) 

が成立している。伸縮的価格の場合の均衡はローテンバーグ型調整費用のない𝑌𝑡 = 𝐶𝑡とな

る。均衡利子率𝑟𝑡
∗は伸縮的価格の下での実質利子率に一致する。同様に潜在 GDP 𝑌𝑡

∗は伸

縮的価格の下での実質 GDP と一致する。以上の連立方程式体系で記述されたモデルを解

き、データから推定することで均衡利子率が産出される。 

モデルの構造を俯瞰するために、線形近似した場合のモデルを用いて、均衡利子率の役

割を検討しよう。動学式を定常均衡値の周りで対数線形近似すると、以下の 3 式が導出さ

れる。まず、フィリップス曲線に相当する式が 

𝜋𝑡 − 𝜋∗ = 𝛽𝑒(1−𝜎)𝛾𝑎
𝐸𝑡[𝜋𝑡+1 − 𝜋∗] +

(𝜂 − 1)(𝜔 + 𝜎)

𝜙𝜋∗
(𝑦𝑡 − 𝑦𝑡

∗)  
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で与えられる。次に IS 曲線に相当する式が 

𝑦𝑡 − 𝑦𝑡
∗ = 𝐸𝑡 [𝑦𝑡+1 − 𝑦𝑡+1

∗ −
1

𝜎
(

𝑅𝑡 − 𝑟∗𝜋∗

𝑟∗𝜋∗
−

𝜋𝑡+1 − 𝜋∗

𝜋∗
−

𝑟𝑡+1 − 𝑟∗

𝑟∗
)]  

と導出される。最後に、均衡利子率の決定式は 

𝑟𝑡
∗ = 𝑟∗[1 + 𝜎𝜌𝑎𝜇𝑡

𝑎 + (1 − 𝜌𝑏) log 𝑍𝑡
𝑏]  

で与えられる。均衡利子率の定常均衡値 𝑟∗は𝑒𝜎𝛾𝑎
𝛽⁄ と一致する。仮に均衡利子率 𝑟𝑡

∗が減少

した場合、GDP ギャップ（𝑦𝑡 − 𝑦𝑡
∗）とインフレ率（𝜋𝑡）は、均衡利子率の減少を十分に相

殺するように名目金利を引き下げる金融緩和策を講じない限り、減少する。これは金融政

策ルールの方程式にある金融政策ショック𝜖𝑡
𝑟が負であり、絶対値で大きい時に相当する。 

もし、そのような金融政策ショックがない場合、均衡利子率 𝑟𝑡
∗の減少は GDP ギャップ

（𝑦𝑡 − 𝑦𝑡
∗）とインフレ率（𝜋𝑡）の減少を意味することから、金融政策ルールを通じて名目

利子率は減少する。このことからゼロ金利の下限に到達する可能性が上昇する。 

 

5.2 推定結果 

図 6 では Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) の非線形 DSGE モデルによる方法を用いて算

出された均衡利子率が示されている。Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) では、1983 年

第 2 四半期から 2016 年第 2 四半期までのデータを用いて DSGE モデルが推計されている

が、本稿ではその構造パラメータ推定値を用いて、2017 年第 4 四半期まで標本期間を延

長した場合の均衡利子率を計算している（ゼロ金利制約がある非線形 DSGE モデルの解法

と推計方法については、巻末の技術的補論 B を参照）。 

まず、均衡利子率の全期間の定常値は 0.46%と推定された。1980 年代中盤に 1%をやや

下回るものの、その後は増加する傾向を見せ、1990 年代初めには 3%を超える。その後、

1990 年代後半まで次第に低下していき、1990 年代後半と 2000 年代前半には負の値をと

るが－1%を下回ることはなかった。世界金融危機直後には－2%に近づくほどの急激な低

下が観測される。その後上向き基調に転じ、直近では 0%と 1%の間を推移している。 

図 7 では複数の DSGE モデルによる方法を用いて算出された均衡利子率の比較が示さ

れている。線形化されたモデルの場合（DSGE1）、線形化されたモデルにゼロ金利制約を

課した場合（DSGE2）、ゼロ金利制約のある非線形モデルの場合（DSGE3、ベースケース）、

ゼロ金利制約のない非線形モデル（DSGE4）の 4 通りの推定値が示されている。この比較

から線形 DSGE モデルを用いた場合（DSGE1 と DSGE2）には、非線形 DSGE モデルを

用いた場合（DSGE3 と DSGE4）に比べて、均衡利子率の推定値が過大になる傾向が観察

される。ゼロ金利制約の有無は、定性的な結果には影響を及ぼさなかった。 
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図 6 DSGEモデルによる均衡利子率 

 
注：四半期データ（1983 年第 2 四半期－2017 年第 4 四半期）。DSGE モデル（非線形・ゼロ金利制約付き）に基づ

く推定値。 

 

図 7 DSGEモデルによる均衡利子率の比較 

――線形／非線形モデル、ゼロ金利制約の有無による違い―― 

 
注：四半期データ（1983 年第 2 四半期－2017 年第 4 四半期）。DSGE モデルに基づく推定値。DSGE1（線形・ゼロ

金利制約なし）、DSGE2（線形・ゼロ金利制約付き）、DSGE3（非線形・ゼロ金利制約付き：ベースケース）、DSGE4

（非線形・ゼロ金利制約なし）。 

 

-3

-2

-1

0

1

2

3

4

1
9
8

3

1
9
8

5

1
9
8

7

1
9
8

9

1
9
9

1

1
9
9

3

1
9
9

5

1
9
9

7

1
9
9

9

2
0
0

1

2
0
0

3

2
0
0

5

2
0
0

7

2
0
0

9

2
0
1

1

2
0
1

3

2
0
1

5

2
0
1

7

-3

-2

-1

0

1

2

3

4

5

1
9
8

3

1
9
8

5

1
9
8

7

1
9
8

9

1
9
9

1

1
9
9

3

1
9
9

5

1
9
9

7

1
9
9

9

2
0
0

1

2
0
0

3

2
0
0

5

2
0
0

7

2
0
0

9

2
0
1

1

2
0
1

3

2
0
1

5

2
0
1

7

DSGE1(線形・ゼロ金利制約なし) DSGE2(線形・ゼロ金利制約付き）

DSGE3(非線形・ゼロ金利制約付き) DSGE4(非線形・ゼロ金利制約なし)



17 

 

 

5.3 先行研究 

DSGE モデルを用いて日本の均衡利子率を計測した例としては、Iiboshi, Shintani and 

Ueda (2018) 以外でも鎌田 (2009) や Okazaki and Sudo (2018) があげられる。 

鎌田 (2009) は、1970 年第 2 四半期から 1987 年第 4 四半期までの標本期間で DSGE

モデルを推計し、その構造パラメータ推定値から 1970 年第 2 四半期から 2008 年第 1 四

半期の均衡利子率を計算している。鎌田 (2009) の DSGE モデルでは金融政策ルールとし

て、(13) 式のように金利が実質 GDP ギャップに反応するのではなく、実質 GDP 成長率

に反応するように定式化されている。また、非自発的失業を含むような拡張も考慮されて

いる点に特徴がある。また、モデルの構造パラメータ推計のための標本期間が 1987 年ま

でであることから、Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) のようなゼロ金利制約を考慮する必要

がない。均衡利子率は標本期間の初期には負の値をとっているが、1970 年代には大きく変

動しながらも徐々に増加して、1980 年代後半に 6%を超えている。その後 1990 年代には

急速に低下し、1990 年代後半から 2000 年代にかけては概ね 0%を中心に小刻みに変動し

ながら推移している（ただし鎌田の図表 12-12 はもとの推定値の中心 3 期移動平均が図示

されていることに注意が必要である）。 

Okazaki and Sudo (2018) は、1980 年第 2 四半期から 2017 年第 2 四半期までの標本

期間で DSGE モデルを推定し、均衡利子率を計算している。彼らの DSGE モデルでは金

融仲介機関の役割が明示的に導入されている点と金融政策ルールとして、実質 GDP が除

かれている代わりに金利変化のニュースショックが考慮されている点が特徴である。ただ

し、Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) のようなゼロ金利制約に起因する非線形性は捨象され

ている。Okazaki and Sudo (2018) の均衡利子率は、1980 年代は平均 4%で推移していた

ものが、1990 年代前半から中盤にかけて急速に低下し、2000 年代前半と 2010 年代前半

で 2 度負の値をとっている結果になっている 

 

６．結果の要約 

本稿は、わが国の均衡利子率について、主要な推計アプローチ――1 変数の時系列アプ

ローチ（HP フィルター）、Laubach-Williams モデル、DSGE モデル――に基づき推定を

行った。それぞれの手法の特徴を踏まえ、またモデルの構造や想定されるパラメータに関

する頑健性にも注意を払って分析を行った。 

全体的な検証結果を要約すると、まず各手法に共通した結果として、1980 年代から 1990

年代初めにかけて均衡利子率は比較的高い水準にあり、それが 1990 年代を通じて 0%近く

まで大きく低下し、世界金融危機時にさらに落ち込んだという結果が示された。 

世界 金融危機以降の期間については、手法によって異なる推定結果が得られた。HP フ

ィルターに基づく推定値からは、危機後もほぼ横ばいで推移し、足元ではわずかにマイナ



18 

 

ス領域に低下した。HP フィルターは現実の実質金利データのトレンド部分を統計的に抽

出するという手法であり、実質金利自体が近年低下基調にあることから、同手法に固有の

特徴を反映した結果と考えられる。一方、Laubach-Williams モデルと DSGE モデルから

は、世界金融危機後に持ち直しに転じ、近年の均衡利子率は総じて上向きつつあるという

結果が示された。Laubach-Williams モデルでは、潜在成長率の改善が均衡利子率の上昇

に寄与していた。両モデルはともに経済構造を明示した分析であり、それぞれ異なるモデ

ル設定やパラメータを用いた場合にも結果は頑健であった。 

以上まとめれば、わが国の均衡利子率は、1990 年代の低下と世界金融危機後の落ち込み

を経て立ち直りに転じ、潜在成長率の上昇を伴いながら、近年上昇傾向にあるという結果

が示唆された。 
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技術的補論 

 

A. Laubach-Williamsモデルによる均衡利子率の計算方法 

Laubach-Williams モデルは 3 段階の推定方法が用いられる。それぞれの段階の状態空間

表現は以下に示されている。 

 

A.1 第 1段階 

観測方程式： 

    

遷移方程式： 

    

ただし 
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である。第 1 段階において最尤法で推定するパラメータは 

𝜃 = (𝑎1, 𝑎2, 𝑏1, 𝑏2, 𝑏3, 𝑏4, 𝑏5, 𝑔, 𝜎𝑦̃ , 𝜎𝜋 , 𝜎𝑦∗)′ 

である。 

 

A.2 第 2段階 

観測方程式： 

     

遷移方程式： 

    

ただし 
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である。第 2 段階において最尤法で推定するパラメータは 

𝜃 = (𝑎1, 𝑎2, 𝑎3, 𝑎4, 𝑎5, 𝑏1, 𝑏2, 𝑏3, 𝑏4, 𝑏5, 𝑔, 𝜎𝑦̃ , 𝜎𝜋 , 𝜎𝑦∗)′ 

である。 

 

A.3 第 3段階 

観測方程式： 
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遷移方程式： 

 

ただし 

 

である。第 3 段階において最尤法で推定するパラメータは 

𝜃 = (𝑎1, 𝑎2, 𝑎3, 𝑎4, 𝑎5, 𝑏1, 𝑏2, 𝑏3, 𝑏4, 𝑏5, 𝜎, 𝑔, 𝜎𝑦̃ , 𝜎𝜋 , 𝜎𝑦∗)′ 

である。 

Holston, Laubach and Williams (2017) では 3 段階計算のプログラムのＲコードを公開して

おり、本稿の均衡利子率も、そのプログラムを用いて計算した。 
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B. DSGEモデルによる均衡利子率の計算方法 

B.1 非線形 DSGEモデルの解法 

ここでは一般的な非線形モデルの合理的期待均衡を解く方法として線形補完と時間反復

法（Time iteration with Linear interpolation, TL 法）を説明する。TL 法は政策関数反復

法の一種であり、Richter, Throckmorton and Walker (2014) は計算速度と精度の 2 つの

観点から有利な計算方法であることを示している。構造パラメータ𝜃が与えられた場合の

モデルの解法は次のように考えることができる。Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) の定式化

では 3 つの誤差項と 1 個の状態変数 𝑅𝑡−1
∗  が存在しているため、モデル内の変数𝑥𝑡の政策関

数は 𝑧𝑡 = (𝜇𝑡
𝑎 , 𝑍𝑡

𝑎 , 𝜖𝑡
𝑟 , 𝑅𝑡−1

∗ )′ の関数となる。方程式にはが、時間反復法では、すべてのノー

ド（𝑧𝑡のグリッド点）で異時点間の変数動学を記述する𝑥𝑡と𝐸𝑡(𝑥𝑡+1) が含まれている方程

式が成立するように、政策関数が探索される。固定点反復法（fixed-point iteration）と比

べて、すべてのノードで非線形最小問題の解を求める必要があるため、計算に手間がかか

る一方、より安定的な解が得られることが知られている。またノードごとに計算された政

策関数は、線形補完によって全体の形状を評価する。チェビシェフ多項式の基底を用いた

射影法などの大域的な方法に比べて、ZLB に起因する屈折点を考えるような非線形モデル

の解法としてはより望ましいと考えられる。 

TL 法を Iiboshi, Shintani and Ueda (2018) の非線形 DSGE モデルに用いた場合の手

続きについて、より詳しく説明する。引数が最小状態ベクトル (𝜀𝑡 , 𝑠𝑡) であるベクトル表

現の関数を𝑓(∙) として、最適化条件が 

 

𝐸[𝑓(𝜀𝑡+1, 𝑠𝑡+1, 𝜀𝑡 , 𝑠𝑡)|Ω𝑡] = 0 

 

と表現されるとしよう。ただし𝜀𝑡は外生変数のベクトル、𝑠𝑡は内生変数のベクトル、Ω𝑡は情

報集合である。ここでのモデルでは 𝜀𝑡 = (𝜖𝑡
𝑎, 𝜖𝑡

𝑏 , 𝜖𝑡
𝑟)′、𝑠𝑡 = (𝑦𝑡, 𝑐𝑡, 𝜋𝑡 , 𝑦𝑡

∗, 𝑅𝑡 , 𝑅𝑡
∗, 𝑟𝑡

∗𝜇𝑡
𝑎 , 𝑍𝑡

𝑏)
′
、

𝑧𝑡 = (𝑅𝑡−1
∗ , 𝜇𝑡

𝑎 , 𝑍𝑡
𝑏, 𝜖𝑡

𝑟)
′
 ただし𝑦𝑡 ≡ 𝑌𝑡 𝐴𝑡⁄ 、𝐶𝑡 ≡ 𝑌𝑡 𝐴𝑡⁄ 、𝑦𝑡

∗ ≡ 𝑌𝑡
∗ 𝐴𝑡⁄ である。 

関数𝑓(∙)を所与として、モデル上の政策関数 Φ(∙) は状態ベクトルの関数である。TL 法

では局所的に時間に不変な政策関数を𝑧𝑡のノードで局所近似する。つまり、Φ(𝑧𝑡) を近似

する。合理的期待均衡は (𝑦𝑡, 𝑦𝑡
∗, 𝜋𝑡)′ = Φ(𝑧𝑡) を𝑓(∙) に含まれる将来の変数に代入すること

で、計算される。ここでは連続な変数 (𝑅𝑡−1
∗ , 𝜇𝑡

𝑎 , 𝑍𝑡
𝑏)

′
 を離散化して 9 個のグリッド点で評

価し、外生ショック𝜖𝑡
𝑟を 5 個のグリッド点で評価するため、全体でのノードの数は3,645 =

(9 × 9 × 9 × 5) 個となっている。 

政策関数反復法のアルゴリズムは複数の段階に分けられる。アルゴリズムの反復回数の

添え字を𝑖 ∈ {0, ⋯ , 𝐼}、政策関数Φ(𝑧𝑡) を評価するノードの添え字を𝑛 ∈ {0, ⋯ , 𝑁}とする。 

 

１． まず𝑖 = 0について、政策関数 Φ0(𝑧𝑡) を ZLB のない対数線形近似モデルから類推

する。線形モデルの解には Sims (2002) による gensys アルゴリズムを用いる。 
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２． 反復𝑖 ∈ {0, ⋯ , 𝐼}とノード𝑛 ∈ {0, ⋯ , 𝑁}については次のような計算手続きに従う。 

(a) ZLB のもとで政策関数を (𝑦𝑡−1, 𝑦𝑡−1
∗ , 𝜋𝑡−1)′ = Φ(𝑧𝑡−1) として、内生変数 

(𝑐𝑡 , 𝑅𝑡 , 𝑅𝑡
∗, 𝑟𝑡

∗𝜇𝑡
𝑎 , 𝑍𝑡

𝑏)
′
 の値を計算する。 

(b) 将来変数の期待値 {𝐸𝑡(𝑦𝑡+1), 𝐸𝑡(𝑦𝑡+1
∗ ), 𝐸𝑡(𝜋𝑡+1)} を近似するため、区分線形補

完を用いて政策関数 Φ𝑖−1(𝑧𝑡) を評価する。 将来変数を𝐸[𝑓(∙)|Ω𝑡] = 0に代入

し、𝜀𝑡+1を発生させて（あるいは 0と固定して）評価する 

(c) Sims による csolve の非線形解コードを用いて異時点間方程式 𝐸[𝑓(∙)|Ω𝑡] =

0の誤差を最小化するように政策関数 Φ𝑖(𝑧𝑡) を計算する。 

 

３． 反復回数による政策関数の変化の大きさの尺度を maxdist=max (|𝑦𝑛
𝑖 −

𝑦𝑛
𝑖−1|, |𝑦𝑛

∗,𝑖 − 𝑦𝑛
∗,𝑖−1|, |𝜋𝑛

𝑖 − 𝜋𝑛
𝑖−1|)で定義する。政策関数の収束条件を maxdist <

10−4のように設定し、すべてのノード 𝑛 について政策関数が収束するまで第 2段

階を繰り返す。 

 

 

B.2 非線形 DSGEモデルの推定法 

均衡利子率は ZLB のある DSGE モデルの構造パラメータをベイズ推定することで計算

される。具体的には Chopin, Jacob and Papaspiliopoulos (2013) や Herbst and 

Schorfheide (2015) によって開発された SMC2 法を採用している。SMC2$法は次の 4 段

階から構成されている。第 1 段階の「初期化（initialization）」では、パラメータ𝜃につい

て、𝑁𝜃個の粒子（particles）を無作為抽出する。以下の第 2 段階から第 4 段階までの手続

きを𝑁𝜙回のステージ分繰り返す。 第 2 段階の「修正（correction）」では、与えられた𝜃の

もとで、尤度関数 𝑝̂(𝐘𝐭|𝜃) と重み𝑊̃を計算する。第 3 段階の「選択（selection）」では、以

前のステージの𝜃と以前の段階の重み𝑊̃から、𝜃と𝑤を抽出する。最後の第 4 段階の「変異

（mutation）」ではメトロポリス・ヘイスティングス法により、𝜃と𝑊̃を増加させる。 

第 2 段階では、与えられた𝜃のもとで、TL 法でモデルを解く。ショック (𝜇𝑡
𝑎, 𝑍𝑡

𝑏, 𝜖𝑡
𝑟)

′
 に

ついて𝑁𝑆個の粒子を発生させてから、𝐘𝐭̂の経路を生成して、観測された変数𝐘𝐭に測定誤差

を仮定することで、尤度関数 𝑝̂(𝐘𝐭|𝜃) を評価する。モデルが線形ではないため、カルマン

フィルターを用いて尤度関数を評価することが不可能である。このため粒子フィルターを

用いて 𝑝̂(𝐘𝐭|𝜃) を計算し、ショックに関して粒子の数𝑁𝑆が十分に大きいとき、真の尤度関

数 𝑝(𝐘𝐭|𝜃) を近似することができる。 

実際の推定では粒子の数を𝑁𝑆 = 40,000、𝑁𝜃 = 1,200に設定し、ステージの数を𝑁𝜙 = 10

に設定した。これらの数値は Richter and Throckmorton (2016) の研究を参考にしている。 
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