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概 要
マクロ経済や物価安定を目指す際、インフレの基調的な動きを的確に把握する必要があ
る。ただし、基調的なインフレを実際に計測する際に課題がある。本稿では、インフレ
と金融市場環境との間には共通の確率的トレンドが安定的に存在しているという前提に
基づき、金融市場環境の系列からトレンドインフレの計測を行うことを提案する。日本
の 1980年代前半以降の時系列データを用いた実証分析結果によると、インフレと金融市
場環境との間には共和分関係が存在していることが統計的に支持される。そして、共和
分関係に基づいて金融市場環境の系列の加重平均として計測されたトレンドインフレは、
日本のインフレの長期的な推移の特徴を概ね捉えている。更に、計測されたトレンドイ
ンフレは、将来のインフレの不偏予測値としての特徴を持ち、予測パフォーマンスも高
いことが分かった。

キーワード: インフレーション、確率的トレンド、共和分、金融市場、時系列分析

1 はじめに
物価のインフレーション (インフレ)の基調的な動きを把握することは、マクロ経済や物価
安定を目指す上で不可欠である。基調的なインフレ水準は、人々のインフレ期待形成の根幹
をなすものと考えられる。インフレ期待は、金利等の金融市場環境を通じて、経済成長や雇
用などの実体経済にも影響を及ぼすと考えられる。そのため、マクロ経済や物価安定を目指
す多くの中央銀行は、基調的なインフレが安定的に推移するように金融政策運営を行ってい
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る。加えて、近年の中央銀行は、人々の期待形成や政策運営の透明性や信頼性を高めるため、
目標とする長期的なインフレ水準の数値を明示的に公表している。そうした背景の下、金融
政策運営にあたっては、インフレの基調的な動きを的確に把握する必要があると考えられる。
実際に、コアインフレ指標を計測することで、インフレの基調的な動きをリアルタイムに
把握しようとしている。コアインフレとは、一時的な要因の影響を除いたインフレのことを
指す (Gordon, 1975)。先進国では、食品やエネルギーなどの価格変動が大きい品目を除いた
インフレをコアインフレ指標として計測されることが多い (Whynne, 2008)。日本では、総合
除く生鮮食品や総合除く生鮮食品・エネルギーのインフレをコアインフレ指標として使われ
ることが多い (Shiratsuka, 2015; Hogen et al., 2015)1)。コアインフレ指標は計測が簡便かつ
透明性が高いという利点がある一方、欠点として、食品やエネルギー以外の品目のインフレ
に一時的な要因の影響が含まれている可能性 (例えば、2021年度の携帯電話通信料)や、基調
的な動きに寄与する品目が時期によって異なる可能性が指摘されている 2)。
また、時系列モデルを用いてトレンドインフレ指標を計測することで、インフレの基調的
な動きを把握する試みも行われている。トレンドインフレとは、経済の循環的な要因や供給
ショックの影響を除いたインフレの長期的な水準のことを指す (Bryan and Cecchetti, 1994)。
インフレが単位根過程に従うという前提の下、いくつかの先行研究はインフレに含まれる確率
的トレンドの計測を行っている (例えば、 Stock and Watson, 2007; Watson, 2014; Kaihatsu

and Nakajima, 2018; Okimoto, 2019)3)。時系列モデルを応用することでトレンドインフレ
を明示的に特定化した上で長期的なインフレ水準を推計できるという利点がある一方、モデ
ルが複雑でパラメータが多く、計測が困難であるという欠点がある。
本稿では、トレンドインフレの代替的な計測方法として、金融市場環境の系列を使ってト
レンドインフレを計測することを提案する。具体的には、インフレと金融市場環境との間に
は長期的な相互依存関係が存在している状況を考え、推計された相互依存関係に基づいたイ
ンフレと金融市場環境との間の共通トレンドをトレンドインフレ指標として計測する。
提案手法の利点として、リアルタイムかつ簡便にトレンドインフレの計測ができることが
挙げられる。インフレと金融市場環境との間の長期的な相互依存関係が安定的に存在するこ
とを前提とすると、リアルタイムに観測可能な金融市場環境の系列の加重平均としてトレン
ドインフレを計測することができる。
日本の 1980年代以降の時系列データを用いて行った分析結果を要約すると、次の通りであ
る。第 1に、インフレと金融市場環境との間には長期的な相互依存関係が存在していること
が統計的に支持される。第 2に、計測されたトレンドインフレは、90年代初期までの比較的
高いインフレ環境、90年代のバブル崩壊後の持続的なインフレの低下、2000年中盤以降の低
インフレ環境といった約 40年間のインフレの長期的な推移の特徴を捉えている。第 3に、計
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測されたトレンドインフレは、将来のインフレの不偏予測値としての特性を持ち、いくつか
のコアインフレ指標と比べても予測パフォーマンスが高いことが分かった。
本稿の残りの部分は、以下のように構成されている。2節では、トレンドインフレを計測
するための分析手法に関して説明する。3節では、提案した分析手法に沿って分析を行った
結果を報告するとともに、計測されたトレンドインフレの予測パフォーマンスについて検証
を行った結果を報告する。4節では、結論をまとめる。補論では、実証分析で使用した系列
の詳細と出所を記載している。

2 実証分析方法
本稿では、消費者物価指数 (CPI)のインフレと金融市場環境を表す系列を用いて実証分析
を行う。Ptを t期のCPI総合の物価水準とする。そして、CPIインフレ (前年同月比、%)を、
πt = 100× (log(Pt)− log(Pt−12))として計算する。金融市場環境を表す系列として、具体的
に、長期金利、マネーストック、為替レートを考える。
インフレの長期的水準を描写するために、インフレと金融市場環境との間に長期的な相互
依存関係が存在している状況を特定化する。まず、インフレと金融市場環境を表す変数は、
単位根過程に従っていると仮定する。そして、インフレと金融市場環境との間の長期的な相
互依存関係を、次のような共和分関係として特定化する 4)。

πt = ϕ1 + ϕrrt + ϕmmt + ϕeet + ϵt, (1)

rtは長期金利、mtはマネーストック (対数)、etは為替レート (対数)を表す。インフレと金
融市場環境との間に共和分関係が存在すると、確率変数 ϵtは期待値 0の定常過程に従うこと
が想定される。なお、ここでは ϕ1, ϕr, ϕm, ϕeを共和分パラメータと呼ぶことにする。
実証分析では、はじめに、上記のインフレと金融市場環境との間の長期的な相互依存関係

の存在が実際の時系列データで統計的に支持されるのか 2段階で検証を行う。第 1に、イン
フレ及び金融市場環境を表す系列が単位根過程に従っているかどうか検定を行う。具体的に
は、Augmented Dickey and Fuller (1979) (ADF)検定とKwiatkowski et al. (1992) (KPSS)

検定を行う 5)。第 2に、インフレと金融市場環境を表す系列との間に共和分関係が存在し
ているかどうか検定を行う。具体的には、Engle and Granger (1987) (EG)検定、Johansen

(1995)(JOH)検定、Choi et al. (2008) (CHO)検定を行う 6)。
次に、インフレと金融市場環境との間の長期的な関係の存在を前提に、共和分パラメータ

ϕ1, ϕr, ϕm, ϕeの推計を行う。ここでは、金融市場環境を表す系列の内生性の影響の可能性を
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除去した共和分パラメータを推計するために、Stock and Watson (1993)が提案したダイナ
ミック最小 2乗 (OLS)法を採用する。

πt = ϕ1+ϕrrt+ϕmmt+ϕeet+

k∑
i=−k

ψr,i∆rt−i+

k∑
i=−k

ψm,i∆mt−i+

k∑
i=−k

ψe,i∆et−i+ ϵt, (2)

kはコントロール変数としてモデルに含まれている階差系列のリーズ及びラグの次数を表す。
(2)式をOLS法で回帰することで、共和分パラメータの推計値 ϕ̂1, ϕ̂r, ϕ̂m, ϕ̂eを得る。
最後に、推計されたインフレと金融市場環境との間の長期的な関係に基づいて、トレンド

インフレの計測を行う。具体的には、ダイナミック OLS法で推計された共和分パラメータ
ϕ̂1, ϕ̂r, ϕ̂m, ϕ̂eと金融市場環境を表す系列を用いて、共通トレンド πrme

t|T ≡ ϕ̂1+ ϕ̂rrt+ ϕ̂mmt+

ϕ̂eetをトレンドインフレとして計測する。
実証分析を行うにあたり、次の系列を使用する。インフレに関しては、CPIインフレ率 (前

年同月比、%)を使用する。金融市場環境を表す系列に関して、長期金利 rの指標として 10

年物日本国債利回り (%)を、マネーストックmの指標としてM2(月中平均残高、億円)の対
数値を、為替レート eの指標として名目実効為替レート (月中平均、2020年=100)の対数値
をそれぞれ使用する。標本期間は、内閣府が定義する第 10景気循環が始まった 1983年 2月
から 2022年 12月までとする 7)。使用した系列の詳細については、補論を参照されたい。

3 実証分析結果
3.1 インフレと金融市場環境との間の長期的な相互依存関係の存在に関する検証
本節では、インフレと金融市場環境との間の長期的な相互依存関係の存在についての現実

妥当性を検証した結果について報告する。具体的には、インフレおよび金融市場環境を表す
系列についての単位根検定、及びインフレと金融市場環境との間の相互依存関係に関する共
和分検定を行った結果について報告する。
表 1は、インフレおよび金融市場環境を表す系列について単位根検定を行った結果を示して

いる。検定の際の自己回帰モデルについて、定数のみ含むモデルと定数およびタイムトレン
ドを含むケースを考える。各検定モデルに含まれるラグ次数は、13期に設定している。ADF

は、系列が単位根過程に従うことを帰無仮説とした下でのADF検定統計量を表す。KPSSは、
系列が定常過程に従うことを帰無仮説とした下でのKPSS検定統計量を表す。
検定結果によると、インフレおよび金融市場環境を表す系列には確率的トレンドが含まれ

ていることを統計的に支持している。ADF検定結果によると、定数のみ含むモデル及び定数
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表 1: 単位根検定統計量

ADF KPSS

帰無仮説 単位根 単位根 定常 定常
定数 定数及び 定数 定数及び

トレンド トレンド
インフレ -2.87 -2.47 1.053 0.424

10年国債利回り -1.99 -2.00 4.342 0.729

M2(対数) -1.81 -3.26 4.619 0.701

名目実効為替レート (対数) -3.01 -2.72 2.406 0.643

注: 表には、単位根検定の結果が報告されている。ADFは、系列が単位根過程に従うことを帰無仮説とした下で
の Augmented Dickey and Fuller (1979) によって提案された検定統計量を表す。KPSSは、系列が定常過程に
従うことを帰無仮説とした下での Kwiatkowski et al. (1992)によって提案された検定統計量を表す。各検定モデ
ルに含まれるラグ次数は、13期に設定している。ADFおよび KPSS検定で用いた以下の臨界値表は、ADF検
定は Said and Dickey (1984)、KPSS検定は Kwiatkowski et al. (1992)に基づいている。標本期間は 1983年 2
月から 2022年 12月まで。

10% 5% 1%
ADF 定数 -2.59 -2.87 -3.46

定数及びトレンド -3.16 -3.43 -4.00
KPSS 定数 0.347 0.463 0.739

定数及びトレンド 0.119 0.146 0.216

とタイムトレンドを含むモデル両方のほとんどのケースにおいて、単位根過程に従うという
帰無仮説を通常の有意水準で棄却できない。また、KPSS検定結果によると、全てのケース
において、定常過程に従うという帰無仮説を 1%有意水準で棄却している。これらの結果は、
インフレおよび金融市場環境を表す系列は単位根過程に従うことを示唆している。
表 2は、インフレと金融市場環境との間の相互依存関係に関する共和分検定を行った結果を
示している。EGは、Engle and Granger (1987)によって提案された (1)式のOLS残差に関
するADF検定統計量を表す (ラグ次数は 13期)。JOHは、Johansen (1995)によって提案さ
れたトレース検定統計量を表す (ベクトル自己回帰モデルに含まれるラグ次数は 13期)。CHO

は、Choi et al. (2008)によって提案されたハウスマンタイプ検定統計量を表す。[ ]内の数字
は、CHO検定統計量を自由度 3のカイ 2乗分布に基づいて検定した際の p値を表す。
分析結果によると、インフレと金融市場環境との間には長期的な相互依存関係が存在して

5



表 2: インフレと金融市場環境との間の関係に関する共和分検定統計量

EG JOH CHO

帰無仮説 共和分なし 共和分の数≤ 0 共和分の数≤ 1 共和分あり
検定統計量 -5.30 57.77 25.90 1.92

[0.59]

注: 表にはインフレと金融市場環境との間の関係 (1) 式に関する共和分検定の結果が報告されている。EG は、
Engle and Granger (1987)によって提案された (1)式の最小 2乗推定残差に関する ADF検定統計量を表す (ラ
グ次数は 13期)。JOHは、Johansen (1995)によって提案されたトレース検定統計量を表す (ベクトル自己回帰
モデルに含まれるラグ次数は 13期)。EGおよび JOH検定で用いた以下の臨界値表は、EG検定は Phillips and
Ouliaris (1990)、JOH検定はMackinnon et al. (1999)に基づいている。CHOは、Choi et al. (2008)によって
提案されたハウスマンタイプ検定統計量を表す。[ ]内の数字は、CHO検定統計量を自由度 3のカイ 2乗分布に
基づいて検定した際の p値を表す。標本期間は、1983年 2月から 2022年 12月まで。

10% 5% 1%
EG -3.92 -4.22 -4.88
JOH 共和分の数 ≤ 0 44.49 47.86 54.68

共和分の数 ≤ 1 27.07 29.80 35.46

いることを統計的に支持している。EG検定結果によると、共和分残差 ϵ̂tが単位根過程に従
うという帰無仮説を有意水準 1%で棄却している。JOH検定結果によると、共和分関係が存
在しないという帰無仮説を有意水準 1%で棄却するとともに、共和分関係が最大 1個存在す
るという帰無仮説を通常の有意水準で棄却できないことが分かる。更に、CHO検定結果によ
ると、共和分関係が存在するという帰無仮説を通常の有意水準で棄却できないことが分かる。
これらの結果は、インフレと金融市場環境との間には 1つの共通の確率的トレンドが存在し
ており、インフレの共通トレンドからの乖離 πt − πrme

t|T は定常過程に従う (つまり、一時的で
ある)ことを含意している。

3.2 共和分パラメータ推定
インフレと金融市場環境との間には共和分関係が存在するということを前提に、共和分パ
ラメータの推計を行う。表 3は、インフレと金融市場環境との間の相互依存関係 (1)式のパ
ラメータを、OLS法およびダイナミックOLS法で推計した結果を掲載している。ダイナミッ
クOLS推計において、長期金利、マネーストック (対数)、為替レート (対数)の階差の 13期
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表 3: インフレと金融市場環境との間の相互依存関係に関する共和分パラメータの推計

OLS DOLS

ϕ1 -40.42 -45.17

(8.78) (7.84)

ϕr 0.58 0.70

(0.08) (0.07)

ϕm 3.35 3.59

(0.63) (0.51)

ϕe -2.90 -2.71

(0.57) (0.75)

標本期間 1983年 2月から 2022年 12月 1984年 3月から 2021年 11月

注: 表にはインフレと金融市場環境との間の関係 (1)式のパラメータ推計値が掲載されている。OLSは (1)式を
最小 2乗推定 (OLS)法で推計した結果、DOLSは (2)式を Stock and Watson (1993)によるダイナミック OLS

法で推計した結果を表す。Newey and West (1987)の誤差項の分散不均一かつ系列相関に頑健な標準誤差 (ラグ
トランケーションは 13期に設定)が計算され、括弧内に示されている。

のリーズとラグをコントロール変数として加えている。Newey and West (1987)の誤差項の
分散不均一かつ系列相関に頑健な標準誤差 (ラグトランケーションは 13期に設定)が計算さ
れ、括弧内に示されている。分析結果によると、共和分パラメータ推定値は統計的に有意に
0と異なっており、長期金利及びマネーストックのパラメータは正、為替レートのパラメー
タは負となっている。OLS法とダイナミック OLS法の推計方法の違いによる結果に大きな
違いは見られないものの、本稿ではダイナミックOLS法の共和分パラメータの推計結果をベ
ンチマークとして使用する。

3.3 共通トレンドの計測
図 1の上図には、実際のインフレ (細線)と計測されたトレンドインフレ (太線)の推移を表
している。共通トレンドは、3.2節で得られたダイナミックOLS法による共和分パラメータ
の推計値 ϕ̂1, ϕ̂r, ϕ̂m, ϕ̂eをもとに、長期金利 (左下図)、マネーストックの対数値 (中下図)、為
替レートの対数値 (右下図)の加重平均 πrme

t|T ≡ −45.17 + 0.70rt + 3.59mt − 2.71etとして計
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測している。

図 1: インフレと金融市場環境との間の共通トレンドの推移

注: 標本期間: 1983年 2月から 2022年 12月まで。シャドー部分は、内閣府が定義した日本の景気後退局面を表
している。上図の太線は、計測された共通トレンド πrme

t|T = −45.17 + 0.70rt + 3.59mt − 2.71et の推移を表す。
なお、rt は 10年国債利回り (左下図)、mt はM2(対数、中下図)、et は名目実効為替レート (対数、右下図)を
表す。

実際のインフレと計測されたトレンドインフレを比較することで、2つの特徴を確認する
ことができる。第 1に、計測されたトレンドインフレは、約 40年間の日本のインフレの長期
的な推移の特徴を概ね捉えている。特に、90年代前半のバブル崩壊前まではトレンドインフ
レが 2%を中心に 0%から 4%に推移していた。そして、バブル崩壊後から約 10年間、トレン
ドインフレが持続的に 2%程度から 0%以下まで低下した。その後、2003年ごろから 2007年
にかけてトレンドは上昇傾向にあったが、2008年の世界金融危機以降再びトレンドが低下傾
向にあった。2013年ごろから再度トレンドが上昇傾向に転じたが、2016年ごろと 2019年ご
ろには上昇トレンドが鈍化していた。そして、新型コロナウイルス感染拡大が経済活動に深
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刻な影響を及ぼしていた 2020年中盤頃から再度トレンドが上昇に転じている。
第 2に、インフレの主要な変動要因が、2000年中盤以降に変化したことが伺える。2000年
中盤まではインフレが概ねトレンドとともに推移していたが、2000年代中盤以降はインフレ
のトレンドからの乖離が以前より大きくなっている。このことは、2000年代中盤までは確率
的トレンドの変動がインフレ変動の主要因であったのに対し、2000年代中盤以降は一時的な
要因の影響が大きくなった可能性を示唆している。

3.4 共通トレンドからの乖離と将来のインフレ変化
本節では、計測された共通トレンドが、トレンドインフレとしての特性を有しているか定
量的に評価する。トレンドインフレ指標は、インフレの長期的なインフレ水準の推定値であ
り、一時的な要因の影響を十分除去できていると考えられる。そのため、足元でトレンドか
らの乖離が観測された場合、将来のインフレは一時的要因の影響が剥落していくにつれてト
レンドの方向に収束するとして予測可能であることが特性として想定される。
そこで、トレンド指標からの乖離を使って将来のインフレを予測することが可能かどうか
検証する。具体的には、Cogley (2002)や Shiratsuka (2015)などに従い、次のような予測回
帰モデルを考える。

πt+H − πt = αH + βH(πt − πct ) + vt+H , (3)

vt+H は、期待値 0の予測誤差を表す。πct は、候補となるトレンドインフレ指標の一つを表
す。ここでは、トレンドインフレ指標の候補として、共通トレンド (c =rme)に加え、予測パ
フォーマンスを比較するために、代表的なコアインフレ指標である総合除く生鮮食品のイン
フレ (c =CPIxF)、総合除く生鮮食品・エネルギーのインフレ (c =CPIxFE)を使用する。(3)

式は、足元のインフレのトレンドインフレ指標からの乖離 πt − πct がH 期先のインフレの変
化 πt+H − πtをどの程度予測することができるかを特定化している。もしトレンドインフレ
指標がインフレの長期的な水準を反映しているのであれば、一時的な要因を捉えているであ
ろう足元のトレンドからの乖離によって将来のインフレの反転が十分に予測可能であると想
定される。そして、αH = 0, βH = −1を満たす場合、トレンドインフレ指標 πct はH か月先
のインフレ πt+H の不偏予測値 (つまり、πct = Et(πt+H))であると評価することができる。
表 4は、12か月先 (H = 12)及び 24か月先 (H = 24)インフレ予測回帰モデル (3)式のパ

ラメータ推計値 αH , βH を掲載している。rmeは、トレンドインフレ指標として 3.3節で計
測された共通トレンド πrme

t|T を使用した場合の推計結果を示している。CPIxF及び CPIxFE

は、トレンドインフレ指標として総合除く生鮮食品のインフレ (前年同月比、%)及び総合除
く生鮮食品・エネルギーのインフレ (前年同月比、%)を使用した場合の推計結果を示してい
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表 4: インフレ予測回帰モデルの推計結果

従属変数 12か月先インフレの変化 24か月先インフレの変化
トレンドインフレ指標 rme CPIxF CPIxFE rme CPIxF CPIxFE

αH -0.20 0.03 0.00 -0.22 -0.04 -0.07

(0.11) (0.14) (0.15) (0.19) (0.21) (0.22)

βH -1.12 -1.06 -0.57 -1.03 -0.45 -0.75

(0.13) (0.22) (0.18) (0.16) (0.30) (0.24)

自由度修正済決定係数 0.47 0.10 0.08 0.27 0.01 0.10

平均 2乗予測誤差 0.71 1.20 1.22 1.31 1.78 1.62

標本期間 1983年 2月から 2021年 12月 1983年 2月から 2020年 12月

注: 表は、12か月先 (H = 12)及び 24か月先 (H = 24)のインフレ予測回帰モデル (3)式のパラメータ推計値
αH , βH を掲載している。rmeは、トレンドインフレ指標として 3.3節で計測された共通トレンド πrme

t|T を使用し
た場合の推計結果を示している。CPIxF及び CPIxFEは、トレンドインフレ指標として総合除く生鮮食品のイ
ンフレ (前年同月比、%)及び総合除く生鮮食品・エネルギーのインフレ (前年同月比、%)をそれぞれ使用した
場合の推計結果を示している。Newey and West (1987)の予測誤差の分散不均一かつ系列相関に頑健な標準誤差
(ラグトランケーションは H 期に設定)が計算され、括弧内に示されている。

る。Newey and West (1987)の予測誤差の分散不均一かつ系列相関に頑健な標準誤差 (ラグ
トランケーションはH 期に設定)が計算され、括弧内に示されている。
表から、2つの点を指摘できる。第 1に、共通トレンド πrme

t|T が将来のインフレの不偏予測
値であることを統計的に支持している。共通トレンドをトレンドインフレ指標として使用した
場合の検定結果によると、12か月先予測か 24か月先予測に関わらず、αH = 0及び βH = −1

であるという帰無仮説を通常の有意水準で棄却できない。このことは、足元の共通トレンド
πrme
t|T が 1年先及び 2年先のインフレを偏りなく予測する傾向にあることを意味する。
第 2に、共通トレンドは、いくつかのコアインフレ指標と比べてインフレ予測のパフォー

マンスが高い。得られた決定係数を比較すると、コアインフレ指標からの乖離は将来のイン
フレ変化の 1割程度しか予測できない一方、共通トレンドからの乖離は 1年先のインフレ変
化の 4割程度、2年先のインフレ変化の 2割程度を予測可能であることが分かる。
足元の共通トレンドからの乖離によって将来のインフレの反転がある程度予測可能である

ことは、見た目でも確認できる。図 2は、共通トレンドからの乖離 πt − πrme
t|T と 2年先のイ
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ンフレ変化 πt+24 − πtの推移を示したものである。足元で共通トレンドからの乖離が観測さ
れた場合、2年後のインフレ変化は乖離と同程度に反転する傾向が期間を通じて存在してい
ることが分かる。

図 2: 共通トレンドからの乖離と将来のインフレ変化の推移

注: 標本期間: 1983年 2月から 2022年 12月まで。シャドー部分は、内閣府が定義した日本の景気後退局面を表
している。太線は、ダイナミック OLS法によるパラメータ推計結果をもとに計測した共通トレンドからのイン
フレの乖離 πt − πrme

t|T を表す。細線は、2年先のインフレ変化 πt+24 − πt を表す。

3.5 直近までの情報に基づく共通トレンドの計測
最後に、より現実的な設定の下での共通トレンドの計測を行い、計測手法の頑健性を確認
する。これまで、標本期間 t = 1, 2, · · · , T 全ての系列を利用して得られた共和分パラメータ
の推計値に基づいて t期の共通トレンド πrme

t|T の計測を行った。ただし、リアルタイムでのト
レンドインフレの計測を考える場合、直近までに利用可能なデータに基づいて実施する方が
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より現実的だろう。そこで、直近 t期までに利用可能なデータに基づいた t期の共通トレン
ド πrme

t|t の計測を行うことを考える。そして、計測された πrme
t|t とベンチマークで計測された

πrme
t|T の推移を比較する。
具体的には、t期までに利用可能なデータを使って得られた共和分パラメータの推計に基づ
いて、逐次的に共通トレンドの計測を行うことを考える。まず、標本期間の初期から t期ま
でのデータを使って、(2)式の共和分パラメータの推計値 ϕ̂1|t, ϕ̂r|t, ϕ̂m|t, ϕ̂e|tを得る 8)。次に、
得られた共和分パラメータの推計結果を所与として、共通トレンドを πrme

t|t ≡ ϕ̂1|t + ϕ̂r|trt +

ϕ̂m|tmt + ϕ̂e|tetとして計測する。そして、標本期間を 1期ずつ伸ばしていくごとに再推計さ
れた共和分パラメータの値を使って、逐次的に共通トレンドの計測を行う。
図 3は、ベンチマークの共通トレンド πrme

t|T と逐次的に計測された共通トレンド πrme
t|t の推

移を比較したものである。共通トレンド πrme
t|t の計測を行った期間は、2000年 1月から 2022

年 12月までとしている。
図から分かるように、ベンチマークの共通トレンド πrme

t|T と逐次的に計測した共通トレンド
πrme
t|t の推移に大きな違いは見られれない。このことは、本稿で提案した共通トレンドの計測
方法が、より現実的な設定においても頑健であることを示唆している。

4 最後に
本稿では、トレンドインフレの計測を行うための代替的な手法について検討し、その有用
性に関して実証分析を行った。特に、インフレと金融市場環境との間には共通の確率的トレ
ンドが存在しているという前提に基づき、金融市場環境の系列からトレンドインフレを計測
することを提案した。日本の 1980年代前半以降の時系列データを用いた実証分析結果による
と、インフレと金融市場環境との間には長期的な相互依存関係が存在していることが統計的
に支持された。そして、計測されたトレンドインフレは、日本の約 40年間のインフレの長期
的な推移の特徴を概ね捉えていた。更に、計測されたトレンドインフレは、将来のインフレ
の不偏予測値としての特徴を持ち、予測パフォーマンスが高いことが分かった。
トレンドインフレの動きを明示することで、金融政策運営に関する政策当局と人々との間
の意思疎通が円滑に進むと期待される。トレンドインフレが明示されていない場合、金融政
策運営の政策当局の意図が人々に伝わりにくいことが懸念される。マクロ経済や物価安定を
目指す中央銀行は、当局が想定する経済が正常な状況下での長期的なインフレ水準に目標値
を設定した上で、トレンドインフレが目標値から乖離している場合において政策スタンスを
変更しようとするだろう。一方、実際のインフレはトレンドインフレからの乖離が生じるも
のの、政策当局は一時的な影響に対して政策スタンスの変更で応じようとはしないだろう。
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図 3: 共通トレンドの推移: ベンチマークと逐次計測の比較

注: 逐次計測の期間は、2000 年 1 月から 2022 年 12 月まで。シャドー部分は、内閣府が定義した日本の景気
後退局面を表している。共通トレンド (ベンチマーク) は、πrme

t|T ≡ −45.17 + 0.70rt + 3.59mt − 2.71et の推
移を示している。共通トレンド (逐次計測) は、πrme

t|t ≡ ϕ̂1|t + ϕ̂r|trt + ϕ̂m|tmt + ϕ̂e|tet の推移を示している。
ϕ̂1|t, ϕ̂r|t, ϕ̂m|t, ϕ̂e|t は、逐次推計によって得られた t期の共和分パラメータの値であることを表す。

もし政策当局がそのような意図を持って政策運営を行っていたとすると、たとえ実際のイン
フレの動きに変化が見られたとしても、トレンドインフレの変化なのか一時的な影響なのか
によって政策対応が全く異なる。その時、トレンドインフレの動きを明示することによって
政策運営の透明性が高まるために、政策運営の意図について人々の理解が得られやすくなる
と考えられる 9)。
最後に、本稿に関わる今後の研究課題について言及しておく。第 1に、分析手法の理論的な
背景を検討することである。本稿では、インフレと金融市場環境との長期的な相互依存関係
の存在に関して統計的に正当化できるか検証を行ったものの、背後にある経済学的なロジッ
クについては提示できていない。今後、インフレと金融市場環境との間の均衡関係を理論的
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にどのように正当化できるか検討する必要があろう。
第 2に、本稿で提案した手法の他の国での応用である。本稿の提案した手法は、インフレ
と金融市場環境との間の長期的な相互依存関係が安定的に存在していることを前提としてい
る。そもそも他の国でもそのような長期的な関係が存在しているのか検証する必要がある。
そして、たとえ存在していたとしても、金融市場環境が国ごとに違うことを考えると、定量
的な相互依存関係は国によって異なるものと想定される。本稿で提案された分析手法を他の
国に応用することで、提案手法が一般的に利用可能かどうかを検討する必要があろう。

補論: 使用データの詳細と出所
• 消費者物価指数 (総合、総合除く生鮮食品、総合除く生鮮食品・エネルギー、2020年
=100)、及び、消費税調整済み系列。総務省より取得。1990年 1月から 2019年 11月
までは、消費税調整済み系列の月次階差を用いて逆算。1980年 1月から 1989年 12月
までは、1989年 4月からの消費税の影響を除去するために 1989年 3月に 1.2を加えた
上で、月次階差を用いて逆算。

• 10年物日本国債利回り (月末、%)。日経NEEDS Financial Questより取得。

• M2(月中平均残高、億円、季節調整値)。1998年4月から2003年4月までは、M2+CD(月
中平均残高、億円、季節調整値)の月変化量を用いて逆算。1980年 1月から 2003年 3

月までは、旧M2+CD(外国銀行在日支店等を含まないベース、月中平均残高、億円、
季節調整値)の月次階差を用いて逆算。日本銀行より取得。

• 名目実効為替レート (Narrow indices、月中平均、2020年=100)。Bank for International

Settlementsより取得。

注
1)Shiratsuka (2015)や Hogen et al. (2015)は、コアインフレ指標の候補として、総合除く生鮮食品、総合除

く生鮮食品・エネルギー、総合除く食料・エネルギー、刈込平均、加重中央値、最頻値の役割を比較検討してい
る。Shiratsuka (2015)は、これらのコアインフレ指標の将来の基調的な変動についての予測力を比較検討したと
ころ、総合除く生鮮食品、総合除く生鮮食品・エネルギー、及び刈込平均のパフォーマンスが比較的良いことを
報告している。ただし、2000年代後半以降、総合除く生鮮食品のパフォーマンスが低下していることも報告して
いる。Hogen et al. (2015)は、コアインフレ指標の景気変動との関係について比較検討したところ、総合除く生
鮮食品及び総合除く生鮮食品・エネルギーは需給ギャップとの連動性が相対的に高い一方、最頻値や加重中央値
の連動性は比較的低いことを報告している。
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2) 例えば、Stock and Watson (2016) は、アメリカにおける食料インフレが、1980年代以前はトレンドイン
フレの計測に有益な指標ではなかった一方、その後は有益な指標となったことを報告している。

3)Stock and Watson (2007)やWatson (2014)は、インフレを変動が時変である確率的トレンド成分と循環的
成分に分解するための UCSV(Unobserved Components with Stochastic Volatility)モデルを構築し、確率的ト
レンド成分をトレンドインフレとして計測している。また、Kaihatsu and Nakajima (2018)や Okimoto (2019)
は、トレンドインフレ及びフィリップス曲線の傾きがレジームシフトするモデルを構築し計測している。

4)(1)式は、必ずしも因果関係を表すものではなく、長期的な均衡関係として変数間が相互に依存し合っている
ことを特定化している。

5)ADF検定では、Dickey and Fuller (1979)が提案した時系列が単位根過程に従うことを帰無仮説とした下で
の検定統計量を計算する。KPSS検定では、Kwiatkowski et al. (1992)が提案した時系列データが定常であるこ
とを帰無仮説とした下での検定統計量を計算する。

6) Engle and Granger (1987) は、(1)式の最小 2乗残差 ϵ̂t が非定常である (つまり、共和分関係が存在しな
い)ことを帰無仮説とした下での ADF検定統計量を提案している。Johansen (1995)は、ベクトル自己回帰モデ
ルにおいて最大 s個の共和分関係が存在することを帰無仮説とした下でのトレース検定統計量を提案している。
Choi et al. (2008)は、確率変数 ϵt が非定常である (つまり、共和分関係が存在しない)場合に関しても一致性が
保証される一般化最小 2乗法に基づくパラメータ推計方法を提示し、共和分関係が存在することを帰無仮説とし
た下でのハウスマンタイプ検定統計量を提案している。

7) 本稿では、オイルショックの影響が収まった後の約 40年間を分析対象とする。
8) ダイナミック OLS法で共和分パラメータの推計を行うには説明変数のリーズが k 期必要なので、実際に推

計に用いられる標本期間は t− k までとなる。
9)2022 年 12 月時点において、日本銀行は、物価安定目標を上回るインフレに直面していたにもかかわらず、

金融緩和を継続した。その背景には、次のようなインフレの現状評価と政策の意図があったものと考えられる。
本稿の計測結果によると、実際のインフレは 4%に到達していたものの、共通トレンドは日本銀行が設定してい
る物価安定目標である 2%を若干下回る水準で推移している。このことは、一時的な要因の影響がかなり大きく、
インフレは次第にプラス幅を縮小していくことが予想される状況にあったものと考えられる。このようなインフ
レの状況下での金融緩和の継続には、一時的な影響に対しては政策スタンスの変更で応じないという意図を反映
しているものと解釈できる。このような解釈は、黒田 (2022)や植田 (2023)が述べた見解と整合的である。
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