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日本の住宅市場の経済分析 

An Economic Analysis of Housing Markets in Japan 

 

瀨古 美喜(Miki Seko) 

 

本論文では, 日本の住宅市場を, 不動産価格の変動とマクロ経済への影響, 住宅の居住形

態と経済厚生の関係, 地震リスクと不動産市場の経済分析の 3 つの観点より, 分析してい

る。それぞれの研究結果に基づき, 不動産価格と景気循環, 住宅市場における融資制度の

設計の問題, 借家市場の整備, 耐震政策などの防災政策に関する現行制度の問題点を指摘

し, 今後の政策的な方向性を示唆している。 

 

Abstract 

This study analyzes the Japanese housing market from three perspectives: variation in 

real estate prices and their influence on the macroeconomy; the form of housing 

residence and its relationship with economic welfare; and earthquake risks and 

economic analysis of the real estate market. Based on research results from these 

perspectives, this study indicates issues concerning real estate prices and the business 

cycle, problems in the design of financial systems in the housing market, maintenance 

of the rental housing market, and problems with the current system of disaster 

prevention policies such as earthquake-resistance policy and suggests future policy 

directions. 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 

 



「三田学会雑誌」105巻 4号（2013年 1月）

会 長 講 演

日本の住宅市場の経済分析

瀨　古　美　喜

要　　　旨
本論文では，日本の住宅市場を，不動産価格の変動とマクロ経済への影響，住宅の居住形態と経

済厚生の関係，地震リスクと不動産市場の経済分析の 3つの観点より，分析している。それぞれの
研究結果に基づき，不動産価格と景気循環，住宅市場における融資制度の設計の問題，借家市場の
整備，耐震政策などの防災政策に関する現行制度の問題点を指摘し，今後の政策的な方向性を示唆
している。

キーワード
住宅市場，不動産価格，住宅金融制度，定期借家，地震リスク，防災政策

序章

本論文では，日本の住宅市場を，以下の 3つの観点より，経済学的に分析する。

まず第 1部では，日本の住宅市場とマクロ経済の分析を行う。具体的には，不動産価格の変動と

マクロ経済への影響を，転居阻害要因と住宅価格変動の観点から論じる。分析結果より，日本の住

宅金融の遡及型融資制度が転居阻害要因になり，住宅価格の変動を小さくしていることが示されて

いる。

次に第 2部では，住宅の居住形態の選択と経済厚生の変化の分析を行う。具体的には，借地借家

法改正後の，持家，一般借家，定期借家間の家計の居住形態と経済厚生の変化を論じる。分析結果

より，年齢の若い・低所得の家計が，定期借家の導入により，多くの恩恵を受けていることが明ら

かになっている。

最後に第 3部では，地震リスクと不動産市場の経済分析を行う。具体的には，まず第 3章で，地

震発生リスクと生活の質に関して論じる。分析結果より，地震発生リスクが家計にとって負の周辺

環境要因として認識されており，都道府県別の生活の質の規定要因として，地震発生リスクが相対

的に大きな比重を占めていることが，確認されている。次に第 4章で，近隣地域における地震発生
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と不動産市場におけるリスク評価の問題を論じる。具体的には，日本全国を対象とした家計パネル

データを用いて，周辺地域における地震発生前後での，家計の地震災害リスクに対する限界支払意

思額の変化を検証した。分析結果より，大地震の発生前には，消費者が，地震災害リスクを過小評

価していることが，明らかとなった。

第 1部　日本の住宅市場とマクロ経済
第 1章　不動産価格の変動とマクロ経済への影響 転居阻害要因と住宅価格変動の分析

1. はじめに

不動産価格の変動は，家計や企業の消費・投資行動の変化を通じて，マクロ経済に多大な影響を

与える。金融市場の不完全性を前提とすれば，不動産価格の上昇は，担保価値の上昇によって家計

や企業の流動性制約を緩和させる。したがって，これらの家計や企業の消費や投資が増加して，経

済全体の商品やサービスに対する需要が増加し，経済全体の GDPも増加すると考えられることに

なるのである。
（1）

そこで，本章では，以上のような経路の 1つとして，わが国の住宅金融制度を前提とした家計の転

居行動と，それが住宅価格変動に及ぼす影響に関して，ミクロとマクロの両面から実証分析を行う。

わが国の住宅ローン融資制度は，債務不履行時には担保住宅以外の資産に対しても請求権が及ぶ

遡及型融資（recourse loan，リコース・ローン）制度である。一方，アメリカをはじめとする諸外国

の融資制度は，事実上，非遡及型融資（non-recourse loan，ノンリコース・ローン）制度に近いとさ

れる。非遡及型融資制度のもとでは，住宅価格の下落に伴い担保住宅の価値が住宅ローン残高を下

回った場合，家計は意図的にデフォルトを選択するインセンティブを持つ。こうした行動は，住宅

価格下落時には，競売市場を通じて住宅供給を増加させるため，住宅価格のさらなる下落をもたら

す要因となりうる。一方で，遡及型融資制度のもとでは，このようなインセンティブは存在しない。

遡及型融資制度のもとでは，担保価値が住宅ローン残高を下回るような家計は，新規の住宅ローン

借入に際して深刻な流動性制約に直面するため，転居が極端に阻害され，その結果として住宅価格

の下落が限定的になる可能性がある。

以下では，第 2節で，わが国の全国世帯を調査対象としたミクロ個票データを用いて，遡及型融

資制度の特徴を明示的に考慮して，住宅資金に関する流動性制約を介した転居に対するロックイン

効果を検証する。次に，第 3節で，住宅資産制約（流動性制約）が住宅資産価格に与える影響を，や

はり，遡及型融資制度の特徴を明示的に考慮して，都道府県レベルのパネルデータを用いて分析し，

さらに，非遡及型融資制度をとるアメリカと，住宅価格に与える影響がどのように異なるのかを比

（1） 清滝（2010）は，企業・家計の多様性と信用制約の相互作用が景気循環の分析にとって重要だとい
うことを指摘している。
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較検討する。最後に，第 4節で，本章の分析結果に基づいて，政策提言を行う。

2. 転居阻害要因のミクロ経済学的分析

2–1 転居率と住宅価格変動

家計はライフサイクルの各段階で異なるタイプの住宅を必要とするので，市場経済における住宅

市場が円滑に機能していれば，その都度最も適した住宅に転居すればよいことになる。しかしなが

ら，実際には制度・政策的な要因によって，円滑な転居が妨げられている可能性がある。以下では，

家計パネルデータを用いた分析に先立って，わが国の転居率および住宅価格変動の実態を概観する。

転居率は国によって大きく異なるが，日本は，国際的に見ても転居率の低い国として知られてい

る。また，日本における転居率は最近ではさらに低下してきている。

このような転居率の低下と同時に，日本は世界に類を見ない地価や住宅価格の急激な上昇と下降

とを経験した。首都圏におけるマンションの平均価格は 1986年からバブル期のピークである 1990

年にかけて，約 2.2倍に上昇し，その後継続的に下落している。同様の傾向は地価についても観察

され，六大都市の市街地価格指数は 1986年から 1990年にかけて，約 2.6倍に上昇している。

この価格上昇期に住宅を購入した家計の多くは，住宅価格の絶対的水準の高さゆえに，多額の住

宅ローンを抱えることになった。同時に，その後の住宅価格の継続的な下落は，こうした家計の保

有する住宅資産価値の目減りにつながった。たとえば，2005年には，直前の住宅が持家であり，か

つ売却した家計の 75.0％が，以前の住宅を売却したときに，キャピタル・ロスを被っている。結果

として，住宅価格および地価の急騰と，その後の継続的な下落によって，バブル期に住宅を購入し

た多くの家計が，担保物件の価値が住宅ローン残高を下回る，負の純住宅資産の状態に陥っている

だろうということは想像に難くない。

2–2 流動性制約と転居行動

本節では，遡及型融資制度の特徴を明示的に考慮することで，ロックイン効果の識別を試みる。

住宅資金に関する流動性制約を介したロックイン効果の理論的説明は，通常以下のようになされ

る。いま，現住居のローンが残存している持家世帯の転居（買い替え）行動を考えると，保有する非

住宅資産と純住宅資産（現住居の売却価額 −住宅ローン残高）を原資として，新たな住宅を購入する

ことになる。住宅価格の下落は，家計の純住宅資産の減少を意味するため，住宅資金に関する流動

性制約（頭金制約）を介して，転居を阻害することになる。
（2）

遡及型融資制度下では，上記のような標準的な議論に加え，いくつかの興味深い理論的な仮説が

得られる。まず，家計の保有する総資産（住宅資産＋金融資産）が住宅ローン残高を上回る正の純資

産（positive equity）を持つ家計に関しては，現住居の資産価値の下落は，新規に購入する住宅への

頭金の減少を意味するため，上記と同様のロジックから，転居確率は減少すると考えられる。それ
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に対して，総資産が住宅ローン残高を下回る負の純資産（negative equity）を持つ家計は，買い替え

時の流動性制約に直面するため，転居することはできない。したがって，住宅ローン残高対住宅資

産価値比率（Loan-to-Value Ratio，以下 LTV）の限界的な変化は転居への効果を持たないと考えら

れる。この後者の予想される結果は，非遡及型融資が支配的な国の結果とは，大きく異なると言え

よう。なぜならば，非遡及型融資の場合には，債務不履行時に担保住宅以外の資産に対しては請求

権が及ばないため，住宅価格の下落に伴い，担保住宅の価値が住宅ローン残高を下回った場合，家

計は意図的にデフォルトを選択するインセンティブを持つからである。このような LTV の非対称

な影響は，流動性制約に起因するロックイン効果に特有のものであり，わが国における遡及型融資

制度は，ロックイン効果の識別のための重要な機会を与えている。以下では，LTV の非対称的な影

響について，ミクロデータを用いた検証を行う。

2–3 データと推計モデル

データとしては，慶應義塾家計パネル調査（Keio Household Panel Survey: KHPS）を用いた。

KHPSは慶應義塾大学経商連携 21世紀 COEプログラムおよび慶應／京都連携グローバル COEプ

ログラムの一環として，2004年から継続して実施されている家計パネルデータであり，初年度の標

本は無作為に抽出された全国の 20歳から 69歳までの男女 4,005名からなる。調査は，毎年 1月末

日を期日として実施されている。2007年調査では，1,400名を新規サンプルとして追加した。本研

究では，第 6波（2009年 1月実施）までのデータセットを利用して分析を行った。転居に関する情

報としては，各年 1月の調査において，「昨年 1年間の転居」に関する質問をしており，これを利用

した。本研究は，持家世帯の買い替えを分析対象としているため，サンプルは基準年度で持家の世

帯に限定した。分析の被説明変数は，過去 1年間に転居を経験し，かつ転居後の住宅の所有形態が

持家である場合に 1をとるようなダミー変数として定義される。

転居の規定要因としては，世帯員数や子供の有無などの世帯属性，居住室数や居住年数などの変

数，転居前の居住地属性（地域および市群規模ダミー）および『公庫融資利用者調査報告』（旧・住宅

（2） Stein（1995）は，このようなロジックに基づいて，住宅金融市場における流動性制約（頭金制約）と
住宅価格変動の関連を理論的に分析している。買い替えに際しての頭金制約を前提とすると，所与の
住宅価格のもとで，家計は保有する純住宅資産額に応じて，3つのグループに分類される。第 1は，頭
金制約の影響を受けずに買い替え可能なグループであり，「制約を受けない転居世帯」（unconstrained

movers）と呼ばれる。第 2は，頭金制約のもとで最大限選択可能な住宅に住み替えるのが最適とな
るグループであり，「制約付き転居世帯」（constrained movers）と呼ばれる。第 3は，頭金制約の存
在によって，転居しないことが最適となるグループである。このような想定のもとで，ファンダメン
タルズの微小な変化による住宅価格の下落は，「制約付き転居世帯」の買い替え需要の減少を通じて，
乗数効果（multiplier effects）を持ちうることが明らかにされている。すなわち，当初の住宅価格の
微小な下落によって，制約付き転居世帯の買い替え需要が減少し，それがさらなる住宅価格の下落を
招くことになる。

4（526）



金融支援機構）に基づく都道府県別平均住宅価格などを利用した。前述のとおり，KHPSでは過去 1

年間の転居について質問しているため，説明変数を被説明変数と同一年度の調査結果から作成する

と，（転居を経験した家計については）転居後の属性を計測してしまうことになる。そのため，説明変

数については，前年調査の情報を利用している。

本研究の焦点である住宅資産制約に関連する変数としては，拡張された住宅ローン残高対住宅資産

価値比率 （Extended Loan-to-Value Ratio，以下 ELTV）という変数を作成して分析に用いた。こ

れは，現住居のローン残高から非住宅資産（預貯金・有価証券）を減じたものを，建物価格と敷地価

格を合計した住宅資産価値で除した変数として，

ELTV =
住宅ローン残高 −預貯金 −有価証券

住宅資産価値 （1）

で表される。（1）式の分子にある住宅ローン残高，預貯金額，有価証券額に関しては，いずれもKHPS

から得られる各年の回答を用いている。また，分母の住宅資産価値としては，回答者による自己評

価額の値を用いた。（1）式の値が 1を上回る場合には，当該家計の住宅ローン残高が総資産（住宅

資産＋預貯金・有価証券）を上回っている（純資産が負）ことになる。以降の分析では，（1）式で定義

される ELTV の指標に加えて，先行研究に倣い，家計が負の純資産に直面していることを示すダ

ミー変数（ELTV = 1）を作成し，併せて説明変数として利用している。なお，分子が，単に住宅

ローン残高だけでなく，そこから預貯金および有価証券保有額を差し引いているのは，日本の住宅

金融制度が遡及型融資制度であることと対応している。すなわち，日本では，住宅資産価値のみで

はなく，他の資産（貯蓄や株・証券）も，住宅ローンの借り入れに対する担保となるためである。こ

の点が，非遡及型融資が支配的なアメリカとは大きく異なる部分である。アメリカの場合には，転

居に関する住宅資産制約は，

LTV =
住宅ローン残高
住宅資産価値 （2）

となるのである。

所得変動の影響を捉えた指標としては，拡張された返済・所得比率（Extended Debt-to-Income

Ratio，以下 EDTI）を用いた。

EDTI =
年間住宅ローン返済額 +その他のローン支払い額

世帯年収 （3）

である。これは，住宅ローンを含めた家計の全ての借入に対する年間返済額を世帯所得で除したも

のとして定義される。このような定義を用いているのは，遡及型融資の場合，借り手の全ローンの

返済能力が問題となるためである。

本推計の被説明変数は，持家世帯の買い替えを表す二値変数であるため，固定効果ロジットモデ

ルによる分析を行った。いま，第 i世帯の t年における持家の買い替えに関する潜在変数を S∗
itで表

すことにすれば，推計のためのモデルは以下のように示される。
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表 1–1 変数と記述統計

変数
全サンプル 転居サンプル

平均 標準偏差 平均 標準偏差
持家の買い替えダミー 0.03 0.16 0.23 0.42

住宅ローン保有ダミー（あり＝ 1） 0.34 0.47# 0.37 0.48

負の純資産ダミー（ELTV ≧ 1） 0.10 0.29 0.11 0.32

Extended Loan-to-Value Ratio: ELTV −0.32 3.02 0.06 0.91

Extended Debt-to-Income Ratio: EDTI 0.10 0.25 0.11 0.37

世帯員数 3.59 1.45 3.48 1.33

子供ダミー 0.65 0.48 0.68 0.47

居住室数 5.97 2.04 4.46 1.56

居住年数（年） 19.62 13.45 9.48 9.94

実質住宅価格 33.34 5.30 34.64 5.34

観測値数 9,095 992

注：「転居サンプル」はサンプル期間中に持家の買い替えを経験した家計のサンプル。観測値数は # = 9, 090。
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　

S∗
it = x′

itβ + α + εit （4）

ここで，実際に観察される買い替えについてのダミー変数 Sit は，S∗
it > 0のとき 1，そうでなけれ

ば 0をとるものと仮定される。xit は前述の説明変数，αi は家計 iの観察できない異質性（固定効

果），εit はロジスティック分布に従う誤差項，β は推計されるパラメータである。以下の分析では，

条件付き最尤法によって（4）式を推計している。

2–2節で議論したとおり，遡及型融資制度を前提とすれば，住宅価格の変動を通じた ELTVの水

準の変化は，家計が保有する総資産（住宅資産＋金融資産）が住宅ローン残高を上回るか否かによっ

て，買い替えに対して非対称な影響を持つことになる。そこで，以下の分析では，ELTVの非対称な

影響を捉えるために，正の純資産を持つ家計と，負の純資産を持つ家計について，それぞれ ELTV

の係数が異なることを許容する定式化を行った。具体的には，純資産の正負に関するダミー変数と，

ELTVの交叉項を導入することで，上記の仮説の検証を行っている。

上述の各変数についての記述統計が，表 1–1に示されている。よく知られているように，固定効

果ロジットモデルによるパラメータの識別は，期間中に少なくとも 1回は買い替えを経験している

サンプルのみに依存する。表 1–1では，期間中に買い替えを経験した，実際の分析に用いられるサ

ンプルを「転居サンプル」と呼んでいる。一方，期間中に買い替えを経験しなかった家計を含むサ

ンプル全体については，「全サンプル」として記述統計を示している。

2–4 分析結果

（4）式に基づくモデルの推計結果が，表 1–2に示されている。住宅資金の流動性制約に関して理
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表 1–2 流動性制約と持家世帯の転居行動
被説明変数＝持家の買い替えダミー
説明変数 係数 t 値 限界効果
負の純資産ダミー（ELTV ≧ 1） −4.592 −1.42 −1.63

正の純資産ダミー ×ELTV −0.611 −3.10*** −0.59

負の純資産ダミー ×ELTV 1.183 0.49 1.15

正の純資産ダミー ×EDTI −2.386 −2.06** −2.31

負の純資産ダミー ×EDTI 0.348 0.29 0.34

世帯員数 1.077 1.95* 1.04

世帯員数 2 −0.090 −1.54 −0.09

子供ダミー 1.388 2.52* 1.14

居住室数 −1.720 −4.40*** −1.67

居住室数 2 0.097 3.06*** 0.09

居住年数（年） 0.170 4.66*** 0.17

実質住宅価格（万円） −0.037 −0.91 −0.04

地域ダミー Yes

市群規模ダミー Yes

対数尤度 −236.66

観測値数 992

家計数 227

注：有意水準：***：1 ％，**：5 ％，*：10 ％。限界効果は 100 倍した値。

論的に予想されたとおりの結果が得られた。すなわち，保有する総資産価値（住宅資産価値＋金融資

産）が住宅ローン残高よりも多い，正の純資産を持つ家計に関しては，ELTV が上昇すると，新規

に購入する住宅への頭金が減少することになるので，買い替え確率は減少する。それに対して，総

資産が住宅ローン残高を下回る，負の純資産を持つ家計は，買い替えようとしても，新規に購入する

住宅のための頭金が不足するため，転居することができず，ELTV が変化しても，転居への効果は

なかった。このように総資産が住宅ローン残高を下回る家計と，上回る家計では，非対称的なロッ

クイン効果に関する結果が得られているが，これは，遡及型融資制度に起因する結果と考えられる

点で，きわめて興味深い。非遡及型融資が支配的な国における先行研究では，このような結果は得

られていない。また，EDTI に関しても，この指標が上昇すると，予想されたとおり，買い替え確

率は減少することが示された。

その他の変数についての推計結果に関しては，Seko，Sumita and Naoi（2012）や，瀨古・隅田・

直井（2011）の 2–4を参照のこと。

3. 住宅資産価格変動のパネルデータ分析

転居率が低い国では，住宅価格変動が大きくなる傾向があると知られていている（Englund and

Ioannides，1993）。そこで本節では，わが国の遡及型融資に基づく住宅金融制度に起因する住宅資産
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制約が，住宅価格変化率にどのような影響を与えているかを分析する。分析に用いたモデルは，住

宅価格水準に関して共和分関係として表される長期モデルと，その長期均衡モデルへの調整過程を

定式化した短期モデルである。以下では，分析の枠組みを与えるモデルと，モデルの推定に使用し

たデータ，そして推定結果について述べる。

3–1 長期モデル

第 i地域，t年の持家の住宅価格 pit は，住宅に関する資産市場と住宅サービスの取引される賃貸

市場を反映させる要因Xit により決まると仮定し，pit とXit を次のような線型関数で定式化する。

ln(pit) = Xitβ + αi + µit （5）

ここでXit には，家計所得 incit，持家の資本コスト ucit，建設費用 ccit，第 i地域の人口 popit や，

第 i地域における住宅地の割合 rlandit が含まれる。

住宅ローンに関連する変数も，借り手や住宅市場の将来の予想を通じて，長期均衡に影響を与え

る可能性がある。そのため，これらの変数を説明変数に用いた分析を行った。ローン関連変数が増

えることは，それだけ住宅購入資金が潤沢になり，住宅需要が増加することにつながると考えられ

るので，住宅ローンの増加は住宅価格に対して，正の効果を持つと予想される。また，αi は第 i地

域の観測されない異質性であり，ここでは固定効果としてダミー変数により定式化している。µitは

定常過程に従う確率的に変動する誤差項である。

3–2 データ

以下の分析で用いられる主なデータは，旧・住宅金融公庫の『公庫融資利用者調査報告 建売

住宅購入融資編』（1980–2004年）である。この報告書には，旧・住宅金融公庫からの住宅ローンに

より建売住宅を購入した世帯の，購入価格，所得，ローン残高などの都道府県ごとの平均のデータ

が掲載されている。これをもとにして都道府県単位のパネルデータを作成し，分析に用いている。

住宅ローン残高は『公庫融資利用者調査報告』にある，1世帯当たりの平均額である「公庫から

の借入金」と「公庫以外からの借入金」を合計した金額であり，物価指数を用いて実質化している。

貯蓄額には，全国銀行協会『月刊金融』にある都道府県別貯蓄残高を『住民基本台帳』の世帯数で

割り，世帯当たり貯蓄残高を求め，これを実質化している。また，名目の住宅ローン残高から，世

帯当たりの名目貯蓄残高を引き，純住宅ローン残高を求め，さらに『公庫融資利用者調査報告』に

ある名目住宅価額で割り，購入当初の ELTV とした。

後述の短期モデルの推定に使われているが，購入当初のELTV に基づくダミー変数HIGHELTV

がある。これはELTV が 0.6以上ならば 1，それ以外をゼロとするダミー変数である。なお，ELTV

が 0.6より大きい地域は全観測値の 5.53％を占めていた。
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表 1–3 変数名と記述統計
変数名 定義 平均 標準偏差

p 住宅価格（2005 年実質，万円/m2） 28.96 7.69

inc 実質所得（2005 年実質，年，万円） 586.74 75.83

uc 資本コスト 1.96 5.46

cc 建設予定費用（2005 年実質，万円/m2） 14.90 2.78

pop 都道府県別人口（千人） 3, 256.96 2, 809.57

rland 都道府県別住宅地割合 0.13 0.12

loan 世帯当たり住宅ローン残高（2005 年実質，万円） 2, 106.99 427.60

deposit 世帯当たり貯蓄額（2005 年実質，万円） 740.09 375.64

loan − depo 実質住宅ローン残高 − 実質貯蓄残高 1, 366.91 407.13

LTV 住宅ローン残高／住宅価格 0.705 0.071

ELTV （実質住宅ローン残高－実質貯蓄残高）／住宅価額 0.458 0.113

HIGHELTV 1: ELTV > 0.6, 0：それ以外 0.055 0.229

注：観測値数 760。

このようにして作成された変数の記述統計量が表 1–3にある。

3–3 長期モデルの推計 単位根検定と共和分検定

先の（5）式の誤差項 µit が定常過程に従うならば，先の式に含まれる変数間には共和分関係が

成立しており，β は共和分ベクトルと呼ばれる。このような共和分関係が成立しているかどうかを

Kao（1999）の検定方法で検定した。ただしその前に，分析に用いた変数の和分の次数を確認する

ために，各変数の単位根検定も行い，次に，これらの変数を用い長期モデルを推定した。ローン関

連の変数の定式化により異なる 4つのモデルを推計したが，どのモデルにおいても，住宅ローン関

連の変数は，全て有意であり，住宅資産価格水準を決めるうえで，住宅ローン関連変数が重要であ

ることがわかった。

3–4 短期モデルの推定 遡及型融資対非遡及型融資

次に，長期モデルに向かって，短期的にどのように調整が行われているかを調べるために，次の

短期モデルを推定している。

∆ln(pit) = ∆Zitγ + λ∆lnpi,t−1 − η(lnpi,t−1 − Xi,t−1β̂ − α̂i) + eit （6）

ここで右辺第 1項は，毎期の住宅価格変化率に対して影響を及ぼすと考えられる変数の差分をとっ

た変数である。この係数 γ は短期パラメータと呼ばれ，Zitが変化したときの瞬時的な lnpitへの影

響を示している。この Zitには（5）式のXitに含まれる変数だけでなく，住宅価格変化率に関連す

る変数も含まれる。具体的には，所得変化率 ∆ln(inc)it，1期前の ELTV が 0.6以上であれば 1，

そうでない場合には 0をとるダミー変数HIGHELTVi,t−1，所得変化率とHIGHELTVi,t−1の交
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差項，持家の資本コストの変化分∆ucit，建設予定費変化率∆ln(cc)it，人口変化率∆ln(pop)it，住

宅地率の変化分 ∆rlandit が含まれていると想定した。右辺第 2項には，1期前の住宅価格変化率

∆lnpi,t−1 も含めており λは自己回帰係数を表している。右辺第 3項は，誤差修正項であり，長期

関係式（5）式の推定結果より得られた残差である。この残差は，住宅価格の観測値と，モデルから

の予測値との乖離である誤差を表しており，この 1期前の誤差を解消するように住宅価格が変化し

ているならば，誤差修正係数 ηは 0から 1の間の値をとると考えられる。すなわち ηは，長期関係

式の残差（誤差）を小さく修正するように短期的に価格が変化する調整の速度を表している。eit は

定常過程に従う確率的な誤差項である。このモデルの推定結果が表 1–4である。

表 1–4は，非遡及型融資制度下でのアメリカでの，Lamont and Stein（1999）により推定された

住宅資産制約（housing equity constraints）と住宅価格変化率の関係（1985–94年）と，遡及型融資制

度に基づく日本での両者の関係（1985–2004年）を，比較対照した推計結果を表している。日本のモ

デルについては，4つの長期モデルの結果から導かれた残差として求められる誤差修正項ECTit−1

に対応して，（i）から（iv）までの 4種類のモデルが推定されている。表 1–4の ECTit−1の係数は，

全て負で有意であり，定式化にもよるが，1年前の誤差の約 23％から 24％が修正されていることが

わかる。

金融市場の不完全性と住宅価格変化率の関係に関して，両国の結果で最も大きな違いが出ている

のは，LTV に関する変数（アメリカでは HIGHLTV，日本では HIGHELTV）の短期パラメータ

の推定結果である。すなわち，非遡及型融資が主流なアメリカでは，LTV の比率が高い地域ほど，

住宅価格の変化率は大きくなっている。それに対して，遡及型融資制度である日本では，ELTV の

比率が高い都道府県ほど，住宅価格の変化率は低くなっている。また，所得の変化率と，住宅ロー

ン対住宅資産価値に関する変数（HIGHLTV ないしは HIGHELTV）の交差項が，非遡及型融資

制度であるアメリカでは正で有意となっているのに対して，遡及型融資制度である日本では有意と

なっていない。

これは，以下のような理由によるものと考えられる。わが国の住宅ローン融資制度は，債務不履

行時には担保住宅以外の資産に対しても請求権が及ぶ遡及型融資制度である。一方，アメリカをは

じめとする諸外国の融資制度は，事実上非遡及型融資制度に近いとされる。非遡及型融資制度のも

とでは，住宅価格の下落に伴い担保住宅の価値が住宅ローン残高を下回った場合，家計は意図的に

デフォルトを選択するインセンティブを持つ。こうした行動は，競売市場を通じて住宅価格下落時

の住宅供給を増加させるため，住宅価格のさらなる下落をもたらすことになる。一方で，遡及型融

資制度のもとでは，このようなインセンティブは存在しない。遡及型融資制度のもとでは，担保価

値が住宅ローン残高を下回るような家計は，新規の住宅ローン借入に際して深刻な流動性制約に直

面するため，転居が極端に阻害され，その結果として住宅価格の下落が限定的になっていると考え

られるからである。このことは，第 2節での，負の純資産を持つ家計と正の純資産を持つ家計の，
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住宅資産制約に関する非対称な影響（2.4節の表 1–2を参照のこと）からも，裏付けられる。

また，短期調整パラメータに関連する所得変化率∆ln(inc)itの係数が日本では正で有意になって

いるが，アメリカでは有意ではない。日本のように，遡及型融資制度を採用している国では，所得

（借入返済能力）の変化率が，住宅価格変化率に大きな影響を及ぼしているためと考えることができ

るであろう。

4. おわりに

本章では，わが国の住宅金融が遡及型融資制度に基づいているために，流動性制約が著しい転居阻

害要因になっており，それが住宅価格の変動にも多大な影響を及ぼしていることを，ミクロデータ

に基づく分析とマクロデータに基づく分析の両面から検証した。まず全国の家計の個票パネルデー

タを使用して，ロジットモデルによりロックイン効果の検証を行った。その結果，保有する総資産

（住宅資産＋金融資産）が住宅ローン残高を上回る家計に関しては，遡及型融資制度に基づく住宅ロー

ン残高と住宅資産価値の比を表す ELTV が上昇すると，新規に購入する住宅への頭金が減少する

ことになるので，買い替え確率は減少した。それに対して，総資産が住宅ローン残高を下回る家計

は，買い替えようとしても，新規に購入する住宅のための頭金が不足するため，転居することがで

きないので，ELTV が上昇しても，転居への効果はなかった。すなわち，住宅資産制約に起因する

ロックイン効果は，当該家計の純資産額の水準に依存して，非対称な効果を持つことが示された。

次に都道府県単位のパネルデータを用いて，誤差修正モデルにより，遡及型融資制度と非遡及型融

資制度のもとでの流動性制約が住宅価格変動に及ぼす影響の比較分析を行った。その結果，非遡及

型融資が主流のアメリカでは，LTV の比率が高い地域ほど住宅価格の変動が大きくなっているが，

遡及型融資制度を採用している日本では ELTV の比率が高い都道府県ほど，変動は小さくなって

いることが明らかとなった。

本章の分析範囲を超えるが，上記で得られた結果をもとに，価格の安定化機能の観点で両制度を

比較すると，どのようなことが予想されるか，ここで少しまとめてみよう。非遡及型融資制度の場

合は，短期的には大きな価格下落が生じる一方，価格メカニズムが適正に働く結果，自律的な回復

は早いかもしれない。これに対して遡及型融資制度のもとでは，担保価値が住宅ローン残高を下回

るような家計は，新規の住宅ローン借入に際して深刻な流動性制約に直面するため，転居が極端に

阻害され，その結果として本章の第 2節，第 3節での分析結果が示しているように，住宅価格の下

落が限定的になっていると考えられる。

今後の日本の住宅金融制度の方向性を考える際には，家計が意図的にデフォルトを選択するイン

センティブを防ぐような制度設計を考慮したうえで，非遡及型融資制度への移行を考慮することも，

選択肢の 1つとして考えられるであろう。なぜならば，それによって，市場メカニズムの働きによ

り，住宅価格が安定化し，わが国の経済の回復力が高まる可能性があるからである。また，非遡及
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型住宅融資制度を採用すれば，貸し手は，現在の遡及型住宅融資制度の場合のように，借り手とい

う人ではなく，貸す物件を見て，融資額を決定すると考えられるため，貸し手も借り手も，より物

件の質に関心を持つことになるので，それが，日本の住宅の質の全般的な底上げにつながるという

ことも考えられる。しかしながら，アメリカのサブプライムローン問題が示しているように，非遡

及型融資制度にも，意図的にデフォルトを選択するインセンティブを防ぐことが困難であるといっ

たような問題点はある。どちらの制度を，今後の日本で採用していくべきかに関しては，本章で検

討した価格の安定化機能だけでなく，両制度下での貸し手の融資条件の違いや，借り手のデフォル

トリスクの負担に関する行動の違いなど，総合的に考慮する必要があると考えられる。しかしなが

ら，そのためには，各制度のもとでの，住宅金融の借り手と貸し手の双方の最適化行動の違いを考

慮した分析なども行う必要があるが，それらに関しては，今後の課題としたい。

第 2部　居住形態の選択と経済厚生の変化
第 2章　借地借家法改正後の居住形態選択と経済厚生の変化 家計の需要行動からの分析

1. はじめに

1–1 定期借家制度創設の経緯（旧借地借家法の問題点）

2000年 3月に旧借地借家法が改正され，定期借家権という新たな契約形態の借家が誕生した。こ

の定期借家権は，それまでの日本の賃貸住宅市場におけるさまざまな問題を解決する狙いで導入さ

れた。日本の賃貸住宅は，その狭さで有名である。1968年から 2008年の間に，持家の平均床面積

は 25.8％増加しているが，借家の場合には 19.5％に過ぎない。また，1968年には，持家は平均して

借家の 2.56倍の広さであったが，2008年には，その差が 2.70倍に拡大している。旧借地借家法に

より借家の大きさが小さくなっていると指摘している研究もある。その理由として，借り手が信頼

に足るかを知ることが難しいこと，極端な状況以外では借り手を追い出すことが難しいことがあげ

られる。このように家主が借家の賃貸にリスクを感じているため，結果として，小規模な住宅を高

い回転率の期待される独身者や小家族に貸し出すようになったのである。さらに，家主の借家への

規制を制限するような借り手に対する法的保護のために，家主は，借家の適切な供給や維持をした

がらなくなったとも考えられる。

次に，この定期借家導入の経緯の概要をまとめておく。戦時中の 1939年に，借家人を保護する

目的で地代家賃統制令が作られ，新規家賃と継続家賃を同じ水準に統制した。しかし借家契約の更

新を拒否する家主が増加したために，賃貸契約更新拒否の増加に対する対応として，1941年に借地

借家法が改正され，正当事由のある場合のみ更新拒否ができる正当事由条項が設けられたのである。

この条項により借家人は，借家更新の権利と据え置かれる継続家賃のために強い法的保護を受けて

きた。その結果として，家主が借家人を退去させること，現在の借家人に対する新規契約家賃（以
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後，新規家賃）を超える家賃の値上げは許されなくなったのである。

この正当事由により新規家賃は，借家市場で自由に決定されるが，その後の家賃の値上げは，借

家人が了承しない場合には，法廷に行かなければならなくなったのである。法廷で認められる契約

更新家賃は通常，市場家賃よりも低い。市場家賃が上昇していた 1980年代後半のバブル期には，こ

のことが特に該当する。家主は，借家人との契約が終了したとき，法廷に認めさせるような正当事

由の存在を証明せずには，家賃契約を更新しない権利がないのである。家主は，正当事由を証明せ

ずには現在の借家人を退去させることができない。そして，法廷が正当事由を認め，家主に有利な

判決を下すことは稀なので，借家人は実際には，同じ借家に無制限に住み続けることが可能なので

ある。

このようにして借地借家法は 1941年から，借家人に家主の意思による立ち退き要求に対する強力

な法的保護を与え，法廷の保護のもとでの家賃統制を作り出した。第 2次世界大戦直後の極度な住

宅不足と貧困の拡大していた時期には，この法律は，社会の安定と調和を作り出す役割を果たして

いたが，現在は状況が大きく変化している。借地借家法の意図せざる，そして望ましからざる帰結

の 1つは，狭い小さな借家の普及なのである。

1–2 借地借家法の改正 一般借家契約と定期借家契約との違い

この問題に答えるために，2000年 3月に旧借地借家法が改正された。この改正により，日本の住

宅市場に居住形態として第 3の選択肢となる定期借家が導入されることになった。

一般借家契約と定期借家契約の本質的な違いが，表 2–1に示されている。定期借家契約は，期間

満了によって契約が終了し，契約の更新のない契約形態である。定期借家の場合，期間満了による

契約終了条件としては，書面による通知は必要だが，正当事由等は不要である。それに対して，一

般借家の場合，貸主側からの一方的な更新拒絶の場合には，正当事由等が必要である。同一当事者

間での契約の継続に関しては，定期借家契約では更新は認められないので，引き続き借家関係を継

続する場合には，再契約を結ぶことになる。それに対して，一般借家契約の場合には，正当事由が

ない限り，契約は更新される（定期借家制度に関しては，阿部・野村・福井（1998），長末（2011），長瀬

（2004）などを参照のこと）。

このような両借家契約の違いによって，定期借家と一般借家に関して，異なるリスク構造が生じ

ている。一般借家契約では，家主が賃料を上げることは非常に困難であるため，借主には，ほとん

ど賃料増額のリスクがない。しかし，上述のように，家主には好ましからざる借家人に居座られる

リスクがある。このような借家人がとどまり続けると，マンションのような複数の借家からなる建

物の場合，他の借家人に対する魅力が低下し，建物全体としての資産価値が低下することになる。

一方，定期借家契約では，市場家賃に関するリスクを家主の計算に含めることができる。この法

律の改正により，家主は，市場の状態に合わせ家賃を上げることができるようになった。そして長
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表 2–1 一般借家契約と定期借家契約の違い
一般借家 定期借家

導入年 1941 年 2000 年 3 月
契約締結時の説明 不要 書面による説明が必要
契約書の作成 不要（口頭でも成立） 必要
契約期間 1 年未満は不可 短期長期の制限なし
賃料増減請求権 特約で増減請求のみ排除可能 特約で排除可能
借主からの中途解
約

制限可能であるが，信義則上問題とされる
余地がある

制限可能であるが，居住用の場合，法律に
従い解約が認められるケースもある

期間満了による契
約終了

合意があれば特段の要件は不要。貸主側か
らの一方的な更新拒否の場合には正当事由
等が必要

書面による通知が必要。正当事由等は不要

同一当事者間での
契約の継続

更新（法定更新あり） 再契約

参考資料：Realpartner 7–8，2011，（社）全宅連。

期の契約を結ぶことも可能になった。さらに家主は，望ましからざる借家人に居座られるというリ

スクから解放されている。しかし，家主にとっての定期借家契約の欠点は，床面積 200平方メート

ル未満の建物の，居住用の賃貸借の場合に，転勤，療養，親族の介護その他のやむを得ない事情に

より，建物を自己の生活の本拠として使用することが困難となった場合には，借家人による契約の

解除が法律で認められていることである。

また，この借地借家法の改正には，政策立案者による質の高い，大型の賃貸住宅の供給を増加させ

るという意図が反映されている。彼らは，家主が，もし法廷による家賃統制が存在しなければ，新

たな大型の借家を供給するだろうと推測して，この制度を創設したのである。

1–3 本章の特徴と目的

本章の目的は，この借地借家法の改正の影響を検討することにある。家計が 3種類の居住形態，

すなわち持家，一般借家，定期借家の中から，どのようにして居住形態を選択しているのかを分析

し，さらに，この分析をもとに，定期借家の導入が 3居住形態別の家計の経済厚生に与えた影響に

ついて検討する。

本研究は 3つの特徴を持っている。第 1に，日本のデータをもとに，定期借家を選択肢に含めた

初めての居住形態選択分析であることである。また，サンプル・セレクションの問題に対しても注

意深く対応し，分析結果から定期借家を導入した場合の補償変分も求めている。

第 2に，表 2–1に示したような一般借家と定期借家の財としての本質的な違いを，本研究では，

契約期間の長さと家賃の水準に反映させた。具体的には，この両借家財の本質的な違いを反映した

価格変数を作成し，居住選択モデルを推定したところ，予想される符号を持つ有意な推定結果が得
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られた。この結果は，3居住形態の中での，異なる住宅属性の重要性を反映していると考えられる。

第 3に，この研究は，慶應義塾家計パネル調査（KHPS）を利用していることである。KHPSは，

家計と住宅属性に関して豊富な情報を有している。このデータには，特に定期借家に関する質問項

目が記載されているため，KHPSの利用により 3選択肢間の居住形態選択を分析できるようになっ

たのである。

本章の構成は次のようになっている。第 2節で，データといくつかの記述統計量について述べ，

第 3節で居住形態選択の推計モデルを示し，第 4節で推定結果について議論する。第 5節では，借

地借家法の改正による経済厚生について議論する。第 6節で結論を述べる。

2. データとその記述統計量

この節では，分析に用いたデータ・セットと，3居住形態に関するいくつかの記述統計量につい

て説明する。データは，前述のKHPSから抽出されたものである。KHPSの長所は，3居住形態に

関する世帯の特徴を示す所得，世帯人員数のみでなく，住宅属性に関するデータも利用できること

である。特に，2種類の借家に関する豊富な情報も利用できることが便利な点である。

このKHPSの第 1波，第 2波，そして第 3波のデータを使用して，現居住世帯に入居したときの

住宅と家計に関する次のような情報を集めた。居住形態，床面積，築年数，部屋数，世帯主年齢，所

得，そして世帯人員数である。

分析対象とした標本は，2000年 3月以降に現住居に入居した世帯（以降，転居世帯）に限定して

いる。分析に必要な 2000年 3月以降から 2002年までの情報は，KHPSの調査開始前の情報であ

るが，第 2回KHPSにおいて，現住居に入居した時点での情報が調査されているので，それを利用

する。2003年以降に現住居に入居した世帯に関する情報は，KHPSの 3年分のデータから利用で

きる。

世帯の居住形態選択行動を説明するために，複数の説明変数が用いられている。これらの変数と

その定義は表 2–2にまとめられている。

持家の平均住宅価格（PRICE）は 30,161,200円であり，一般借家の平均家賃は 72,000円／月で

あり，定期借家の平均家賃は 61,300円／月であった。一般借家家賃は，定期借家家賃よりも高い。

住宅の規模を示す変数として，部屋数（ROOMS）を用いている。持家の平均部屋数は 5.2部屋で

あり，一般借家は 3.4部屋，定期借家は 2.9部屋であった。これらの平均の差は有意である。特に

持家は 2種類の借家よりも大きいことがわかる。定期借家を見てみると，より広い借家の供給を増

やそうとする目的は達成されていないように見える。

2つの借家の平均築年数（HAGE）の差は有意ではなかったが，一般借家の築年数が 12.4年であ

るのに対して，定期借家は 14.5年であった。これに対して，持家は 6.9年と比較的新しかった。

後述の居住形態選択モデルでは，各住居属性変数を表すために，ヘドニック価格モデルの予測値
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表 2–2 変数定義
変数名 定義

TENURE 0：持家，1：一般借家，2：定期借家
（住宅属性）

PRICE 持家価格（地価＋建物価格）単位：万円，2000 年実質
PRICEHAT PRICE の予測値
GRENT 一般借家家賃単位：万円，2000 年実質
GRENTHAT GRENT の予測値
FRENT 定期借家家賃単位：万円，2000 年実質
FRENTHAT FRENT の予測値
RELAP1 相対価格 GRENTHAT/PRICEHAT

RELAP2 相対価格 FRENTHAT/PRICEHAT

HAGE 築年数
ROOMS 部屋数
NOREPAIR 1：無修理，0：それ以外

（世帯属性）
PINCOME 恒常所得単位：万円，2000 年実質
AGE 現住居入居時の世帯主年齢
HMONTH 現住居での居住期間 単位：月
CMONTH 定期借家契約の期間 単位：月
FMEMBER 現住居入居時の世帯人員数
KID 1：子供のいる世帯，0：それ以外
GRANDPA 1：両親（片親の場合も含む）と居住している世帯，0：それ以外
PLAN 1：5 年以内に住宅購入の予定のある世帯，0：それ以外
NEWPLACE 1：他県からの転居，0：それ以外
MARRIED 1：世帯主が既婚の世帯，0：それ以外
HFEMALE 1：世帯主が女性，0：それ以外
OFFICIAL 1：世帯主が正規雇用，0：それ以外
MANAGE 1：世帯主が管理職，0：それ以外
BIGFIRM 1：世帯主が従業員数 1,000 以上の企業に勤務，0：それ以外
COLLEGE 1：世帯主が大卒，0：それ以外

（地域）
HOKKAIDO 1：北海道，0：それ以外
TOHOKU 1：東北地方，0：それ以外
KANTO 1：関東地方，0：それ以外
CHUBU 1：中部地方，0：それ以外
KINKI 1：近畿地方，0：それ以外
CHUGOKU 1：中国地方，0：それ以外
SHIKOKU 1：四国地方，0：それ以外
KYUSHU 1：九州地方，0：それ以外

（転居時点）
YRST2000– 1：2000 年から 2005 年の間に転居した世帯，0：それ以外
YRST2005
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を使用する。ヘドニック価格モデルは次のように表される。

PRICE = f(HAGE, ROOMS, · · ·) （1）

GRENT = g(HAGE, ROOMS, · · ·) （2）

FRENT = h(HAGE, ROOMS, · · · , CMONTH) （3）

　（1）式は，持家住宅価格のモデルであり，（2）式は一般借家家賃のモデルである。そして（3）式

は定期借家家賃のモデルである。最後のモデルだけには，定期借家契約における契約期間の長さを

示す変数 CMONTHが含まれている。これは，一般借家は表 2–1で示されているように，借主が賃

料の増額なしに契約を更新するか契約を終了するかという選択権を持っており，実質的に契約期間

が無限で確定していないのに対して，定期借家は契約期間の終了時には契約の更新はなされないと

いう意味で契約期間が確定しているという，両借家契約の本質的な違いを反映するためである。長

期契約が契約期間を固定することにより市場リスクを減らすと想定される場合には，CMONTHの

係数は，正の符号条件を持つと予想される可能性が高い。しかしながら，実際には，借家契約の形

態や，市場条件などに関して，どのような理論的な想定をするかによって，定期借家家賃は，契約

期間に関して，右上がりになったり，右下がりになったり，両方の混合形態になる可能性があるこ

とが示されている（Grenadier（1995），Seko，Sumita and Yoshida（2012）等参照のこと）。

これらのヘドニック・モデルの推定結果を得た後に，全ての世帯に対して，3種類の予測住宅価

格を求める。持家価格の予測値は PRICEHATである。これらの値は持家サンプルに対してのみ計

算するのではなく，2つの借家サンプルに対しても計算している。借家サンプルの場合には，持家

価格の予測値は，借家世帯が住んでいる借家を購入した場合の価格を示している。同様に，一般借

家の予測家賃と，定期借家の予測家賃も計算されており，それぞれ GRENTHATと FRENTHAT

と記している。

FRENTHATを計算するときには，契約期間CMONTHに関する情報を利用する必要がある。こ

の変数は，持家と一般借家については，契約期限が存在しないために，この情報を用いることはで

きない。そこで，これら 2つの居住形態に関しては，現住居に転居後の居住期間HMONTHを代わ

りに利用している。

このようにして求められた GRENTHATと FRENTHATとを PRICEHATで割ることにより，

相対価格を求めている。この相対価格は持家の資本コストを示していると解釈できる。RELAP1は

一般借家家賃と持家価格との間の相対価格であり，RELAP2は定期借家家賃と持家価格との間の相

対価格である。これらの相対価格を居住形態選択モデルの推定に利用する。

現住居に入居時の恒常所得の年間額は，入居時点の年間所得を，世帯主の属性である年齢や職場

での地位などを示す変数に回帰して求めている。この回帰式からの予測値を 2000年基準の消費者

物価指数で除すことにより実質化している。このようにして求めた予測値を入居時点における実質
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恒常所得 PINCOMEとしている。持家世帯の平均恒常所得は 6,538,900円であり，他の 2つの借家

世帯に比べて有意に高くなっている。一般借家世帯は 5,475,000円，定期借家世帯は 5,219,400円

である。ただし，これら借家間の差は有意ではなかった。

持家に居住している世帯主の平均年齢は 38.9歳であり，2つの借家世帯の世帯主平均年齢よりも

有意に高くなっている。一般借家世帯の世帯主平均年齢は 34.4歳であり，定期借家世帯の世帯主平

均年齢は 32.5歳であった。借家世帯間の世帯主平均年齢の差は有意ではなかった。世帯主が 20代

の家計は借家を選択し，世帯主が 30代以降の世帯は持家を選択する傾向が見てとれる。

人口関連変数については，世帯人員数の多い世帯は持家を選択する傾向があることがわかる。持

家世帯の平均世帯人員数は 3.7人であり，3居住形態の中で最も多い。一般借家の場合は 2.7人であ

り，定期借家世帯の場合は 2.3人である。これらの差は有意であり，一般借家世帯の平均世帯人員

数の方が，定期借家世帯よりも多いことがわかる。また，持家世帯の 93％が既婚であり，74％の世

帯に子供がおり，15％の世帯が親と居住していた。一般借家世帯については，82％が既婚であり，

46％の世帯に子供がおり，親と同居している世帯はいなかった。定期借家世帯については，53％が

既婚であり，35％が子供を持ち，3％の世帯が親との同居世帯であった。

定期借家世帯の特徴として，今後 5年以内に持家を購入しようとしている世帯が高い割合を示し

ていることがある。これは変数 PLANからわかる。持家購入予定の 6％が定期借家を選択してい

る。対応する値について，持家世帯の場合は 1％，借家世帯の場合は 2％である。1年から 2年以

内に購入予定の世帯は，定期借家を集中して選択しており，3年以上になる場合には一般借家を選

択していることがわかる。これは借家に生活している期間が短い場合には，頭金の貯蓄が不十分で

あるためと考えられる（瀨古・隅田（2011）の図 2を参照のこと）。

3. 推計モデルの定式化

世帯の居住形態選択行動を説明するために，3選択肢の条件付きロジット・モデルを用いた。U∗
ij

を，第 j 居住形態を選択することにより得られる最大化された第 i世帯の効用関数とする。このと

き，第 i世帯が第 j 居住形態を選択する確率は次のように表される。

Pi(j) = Prob(U∗
ij > U∗

ik) for j 6= k （4）

さらに効用関数の誤差項が独立・均一に，極値分布に従うと仮定すると，条件付きロジット・モデ

ルと呼ばれる次式が導かれる。

Pi(j) =
exp(αZj + α1jYi + δ′

jSi)
P2

j=0 exp(αZj + α1jYi + δ′
jSi)

（5）
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4. 推定結果

4–1 ヘドニック価格モデルの推定結果

各居住形態に対して，3種類のモデルを推定した（ヘドニック価格モデルの推定結果に関しては，Seko

and Sumita（2007）の Table 4を参照のこと）。すなわち，線形モデル，半対数線形モデル，そして

Box-Coxモデルである。推定されたモデルの中で，最も良いモデルを定式化の検定とBox-Coxモデ

ルを利用した（対数）線形性の尤度比検定（LR）から判断している。持家価格については Box-Cox

モデルが，一般借家に関しては半対数モデルが，そして定期借家に関しては Box-Coxモデルが選択

されている（詳しい検定方法などに関しては，隅田（2008）などを参照のこと）。

全体として，モデルの当てはまりは良好である。定期借家家賃モデルに関しては，予想された符

号条件を持ち，有意となっている。契約期間（CMONTH）の係数は正で有意となっている。つま

り契約期間が延びると家賃は上昇する傾向が見られる。さらに，時点ダミー変数の推定結果からは，

定期借家家賃は，2000年時点よりも上昇していることがわかる。これに対して，一般借家家賃は変

化していないことがわかる。この違いは，前者が市場家賃を反映しやすいのに対して，後者は，借

地借家法の存在のために，家賃が上がりにくいことを反映しているためと考えられる。

4–2 条件付きロジット・モデルの推定結果

構造型条件付きロジット・モデルの推定結果に対応する各係数から計算される弾力性は表 2–3に

ある（構造型条件付きロジット・モデルの推定結果に関しては，Seko and Sumita（2007）の Table 5を

参照のこと）。これらの弾力性は第 j 居住形態の第 k変数が 1％変化したときに第 j 居住形態を選択

する確率の変化を測っている。

このモデルの推定では，次の変数が使用されている。相対価格（RELAP），実質恒常所得（PIN-

COME），世帯人員数（FMEMBER），世帯主の結婚の状態（MARRIED），他の都道府県からの

転入（NEWPLACE），5年以内に持家を所有する計画のある世帯（PLAN），現住居での居住期間

（HMONTH）である。

条件付きロジット・モデルには，無関係な選択肢からの独立性（Independence of Irrelevant Al-

ternatives: IIA）を満たすという条件がある。この条件が満たされているか否かを Hausman and

McFaddenの方法により検定した。この検定の結果得られた統計量の値は 0.87であり，IIAの仮説

を棄却することはできないので，IIAの仮定は満たされており，定期借家は独立した第 3の居住形

態と市場で見なされていると判断できる。

次に居住形態選択モデルの推定結果を議論する。相対価格（RELAP）の係数は，予想どおり負で

有意である。表 2–3にある選択確率の価格弾力性は，自己弾力性は負，交差弾力性は正で，全て 1

％水準で有意となっている。これより 3つの居住形態は互いに代替財であることがわかる。また持

家の自己弾力性は−1.402である。また，持家選択のための一般借家家賃弾力性は 0.036であり，持
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表 2–3 居住形態選択確率への弾力性推定結果
変数 持家 一般借家 定期借家

PRICE −1.402*** 1.719*** 1.719***

GRENT 0.036*** −0.083*** 0.036***

FRENT 0.012*** 0.012*** −0.073***

PINCOME 0.578*** −0.744*** −0.633*

FMEMBER 0.949*** −1.138*** −1.217***

MARRIED 0.225* 0.096 −1.060***

NEWPLACE −0.019*** 0.018** 0.036***

PLAN −0.004 −0.001 0.019+

HMONTH 0.817 −0.866 −0.159

注：これらの値は平均値で評価されている。
　　有意水準：***：1 ％，**：5 ％，*：10 ％，+：15 ％。

家選択のための定期借家家賃弾力性は 0.05から 0.59であった。

次に，実質恒常所得の係数についてである。一般借家・定期借家に関するこれらの係数は，共に

予想されるとおり負の符号を持ち，一般借家では 1％水準で，定期借家では 5％水準で有意である。

持家選択の所得弾力性は 0.578である。一般借家選択確率の所得弾力性は −0.744であり，定期借

家選択確率の所得弾力性は −0.633であった。

世帯人員数（FMEMBER）の係数は，2つの借家の場合で，有意に負であった。これより世帯人

数が増加すると，持家を選択する傾向が見られることがわかる。また既婚世帯を示すダミー変数

（MARRIED）の係数は，2つの借家で共に負であるが，定期借家のみで有意であった。これは既婚

世帯が定期借家を避ける傾向があることを示している。既婚世帯は，退去のリスクが少なく，家賃

の安定した一般借家に住むことを好むためと考えられる。

他県からの転居を示すダミー変数（NEWPLACE）の係数も 2つの借家で正で有意である。特に

定期借家に関する係数と弾力性は大きな値を示している。他県からの転居者は転居先の住宅情報に

詳しくないので，転居先での最初の居住期間を，仕事に慣れ，住環境の情報を得るための準備期間

と考えているために，これらの世帯は，借家，特に定期借家を選択する傾向が強いと考えられる。

他の変数として，PLANとHMONTHは定期借家の特徴を捉えるために使用されている。PLAN

について推定結果から定期借家に関する係数は 15％水準ではあるが，有意であり，5年以内に持家を

購入する計画のある世帯は定期借家を選択する傾向が見られる。また，居住年数を示す HMONTH

は長くなるほど借家を選択しなくなると考えられるので，負の符号を示してはいるが，有意ではな

かった。

以上の結果をまとめると，3つの居住形態の価格から作成された相対価格は有意であることから，

居住形態の違いが反映された価格情報が，居住形態を選択する際に重要な役割を果たしていること

がわかる。恒常所得変数も負で有意であり，高所得世帯ほど持家を選択し，一般借家・定期借家へ
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の選択確率は低下する傾向が見られた。定期借家を選択する世帯は，世帯人員数が少ない世帯，他

県からの転居世帯，結婚をしていない世帯主による世帯，5年以内に持家購入予定世帯であった。

5. 借地借家法の改正による経済厚生の変化

この節では，借地借家法の経済厚生の変化を分析するために，広く使われている経済厚生の尺度

である補償変分を求めている。計算に必要な費用変数のパラメータとして相対価格の係数 αを用い，

定期借家の導入に伴う補償変分を計算する。補償変分の期待値は次式のようになる。

E(CV ) =
1

−α

h

log
“

X2

j=0
exp(αZj + α1iYi + α′

2iSi)
”

− log
“

X1

j=0
exp(αZj + α1iYi + α′

2iSi)
”i

（6）

ここで αは価格が 1単位増加したときの限界効用を示す。マイナスの符号は，αを正にするためで

ある。1/(−α)は，限界効用 1単位当たりの金額となっている。そして αZj + α1iYi + α′
2iSi は第 j

選択肢の効用水準を示している。したがって，［　］内の第 1項は定期借家を含む期待消費者余剰の

金額を示し，第 2項は定期借家が存在しない場合の期待消費者余剰の金額を表す。

この E(CV )の平均値は表 2–4にまとめられている。この表では，月当たり／ 1世帯当たりの平

均補償変分が 3居住形態ごとに 6グループにまとめられている。（i）全標本，（ii）所得水準，（iii）

世帯主年齢，（iv）世帯人員数，（v）子供がいる場合といない場合の既婚世帯，（vi）築年数である。

居住形態ごとの平均の差の検定結果も表 2–4にまとめている。

（i）の全標本の場合，定期借家導入により，持家世帯は 311円上昇，一般借家世帯は 682円上昇，

定期借家世帯は 1,205円上昇していた。これらの差はいずれも 1％水準で有意であり，定期借家世

帯が最も多くの便益を得ていた。

次に，定期借家の導入により，どのような世帯が最も便益を受けていたのかを調べる。（ii）の所

得水準別では，定期借家に居住する低所得世帯が 1,444円と最も高い便益を受けていた。これは平

均家賃の 2.36％に当たる。

（iii）の世帯主年齢別には，35歳未満の世帯が 1,337円の便益を受けていた。これは平均家賃の

2.18％に当たる。

（iv）の世帯人数別では，定期借家に住む単身世帯は 1,933円の便益を受けていた。

（v）既婚世帯で子供がいる世帯といない世帯の比較である。子供のいる定期借家世帯は 484円，

それに対して子供がいなくて定期借家に居住する既婚世帯は 2,013円を得ていた。

最後に（vi）の住宅の築年数別に見ると，2年以上 16年未満の定期借家に居住する世帯が 1,412

円の便益を得ていた。

以上より定期借家導入による便益の金額は限られてはいるが，若く，低所得，家族数が少なく，比

較的古い定期借家に居住する世帯で拡大した傾向が見られた。定期借家の低い家賃により，流動性
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表 2–4 定期借家が導入された場合の平均補償変分
（単位：円）

持家 一般借家 定期借家
平均値の差の検定：
帰無仮説

nob µ0 nob µ1 nob µ2 µ0 = µ1 µ0 = µ2 µ1 = µ2

（i）全標本 271 311 149 682 72 1,205 *** *** ***

（ii）恒常所得
低所得世帯 18 710 32 950 19 1,444 n *** **

　 PINCOME < 400

中所得世帯 161 337 85 635 40 1,151 *** *** ***

　 400 ≤ PINCOME<700

高所得世帯 92 188 32 536 13 1,020 *** n n

　 PINCOME ≥700

（iii）世帯主年齢
若年世帯 109 375 92 777 49 1,337 *** *** ***

　 AGE<35

中年世帯 150 264 53 537 21 972 *** n **

　 35 ≤ AGE < 60

高齢世帯 12 312 4 403 2 410 n n n

　 AGE ≥ 60

（iv）世帯人員数
独居 6 849 22 1,745 25 1,933 *** *** n

　 FMEMBER=1

2 人 43 635 56 633 20 1,086 n ** **

　 FMEMBER=2

3 人 72 327 34 563 14 793 ** n n

　 FMEMBER=3

4 人以上 150 189 37 233 13 432 n n n

　 FMEMBER ≥4

（v）世帯主既婚世帯，子供有無別
子供あり世帯 198 208 68 353 21 484 *** n n

　MARRIED=1 ＆ KID=1

子供なし世帯 16 1,106 26 1,859 30 2,013 *** *** n

　MARRIED=1 ＆ KID=0

（vi）築年数
新築 158 250 20 583 8 1,383 *** n **

　 HAGE ≤ 1

2 年以上 16 年未満 66 371 84 743 31 1,412 *** *** ***

　 2 ≤ HAGE < 16

16 年以上 47 433 45 611 33 967 n n **

　 HAGE ≥ 16

注：nob は 観測値数，µ は 1 世帯当たり 1 月平均の値である。平均値の差の検定は，分散の異なる場合を考慮した検
定結果 (Welch) である。有意水準 ***：1 ％，**：5 ％，*：10 ％，n：有意でない場合。
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制約を克服しやすくなり，より多くの貯蓄を可能とすることにより，持家を購入しやすくなってい

るのだろう。貯蓄や支出の形で，定期借家はこれらの世帯の経済厚生を拡大していると言えよう。

2000年における旧借地借家法の改正による供給の反応を評価するには，少し早いかもしれないが，

家主に対して新たな誘因を与えることにより，家族向けの大型賃貸住宅の供給が増えるかもしれな

い。借地借家法の改正により，家主は定期借家契約により，望ましくない借家人が居住し続ける危

険から解放されている。さらに，古い家を売らずに定期借家契約で貸したり，価格が上昇したとき

に古い家を売却することによって新たな持家を購入することもできるようになるだろう。一度この

傾向が広まれば，持家の価格は低下し，持家率も低下するだろう。なぜなら，家族向けの質の高い

借家が利用できるようになり，質の高い住宅に住むためには，必ずしも持家を購入する必要はなく

なるからである。

さらに，日本の住宅市場における転居を促進し，中年あるいは高齢者世帯の経済厚生を高めるこ

とになるだろう。なぜなら，居住形態の選択肢が増えたことにより，頭金のために多くの貯蓄をす

ることや，彼らの消費を持家購入のために制限する必要もなくなるだろうからである。さらに人生

のライフサイクルの中で，高齢段階の世帯は，利便性，高齢による体力低下に対する配慮から，転

居をする際の選択肢が増えることになるのである。

最近の研究によれば，定期借家契約は，家主にとって魅力的ではないという指摘がある。考えら

れる理由の 1つは，借地借家法が引き続き，全体の家賃水準を低く抑えていることである。このこ

とは市場で流通する定期借家が一般借家よりも多くないことを説明するのに役立つ。市場家賃は，

借地借家法による暗黙の家賃統制のために，低く抑えられており，家主が新規の住宅に投資する意

欲を減じていると考えられるからである。

新規の大型の家族向け借家の供給を刺激するためには，借地借家法を，既存の一般借家契約を定

期借家契約に転換させるような法改正が必要であろう。さらに現行の借地借家法は，借家人の罰則

を伴わずに，自由に現在の契約を打ち切ることが可能である。この結果，家主は短期契約を望み，定

期借家市場には，小さな借家のみしか供給されないこともありうる。したがって，定期借家契約の

早期解除には，借家人に罰則を科すようにし，その定期借家をすぐに他の借家人に渡すことを許す

ようにさらに改正すべきである。これらの法改正が実施されれば，全ての借家人の経済厚生を増加

させ，家主は家族向けの定期借家を長期契約で供給するようになるだろう。長期の定期借家契約が

広まれば，新規の定期借家供給も増加し，持家の代替財となり，高い経済厚生を達成することが可

能となろう。

6. おわりに

本章では，2000年 3月に借地借家法の改正により導入された定期借家を含む居住形態選択関数を

推定した結果，次のことが明らかとなった。（1）価格項の推定値から，3つの居住形態はいずれも
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代替財である。（2）一般借家世帯も定期借家世帯も恒常所得が増加すると，これらの選択確率は減

少するが，前者の方が後者よりも大きく反応していた。（3）世帯人員数の少ない世帯，県外からの

転居世帯，世帯主が既婚でない世帯，将来持家を購入する予定のある世帯に，定期借家を選択する

傾向が見られた。

この法改正の影響と有効性を検討するために，定期借家を導入した場合の補償変分の計算を行っ

た。定期借家の導入により，若年層，低所得，世帯人員数の少ない世帯，少し古い住宅の定期借家

世帯での経済厚生の拡大が見られた。

実際のわが国における定期借家の普及率を見ると，2007年 3月現在で借家契約のうちの約 5.0％

が，定期借家契約である。そのうち，戸建では 12.4％,共同建では 4.5％となっており，普及率は，高

くない（（財）日本住宅総合センター（2008））。それに対して，アメリカでは，借家契約のうちの 98％

が定期借家契約である。

特に，家族向けの定期借家の数が多いとは言えない。制度創設時の狙いであった質の高い家族向

け定期借家を増やすためには，一般借家契約から定期借家契約への切替え，すなわち契約の変更を

認めること，借家人からの一方的な借家契約解除に罰則を科すこと，契約提携等の手続きの煩雑さ

をなくすことなど，さらなる見直しが必要となると思われる。

第 3部　地震リスクと不動産市場の経済分析
第 3章　日本における地震発生リスクと生活の質

1. はじめに

わが国は世界的に見ても地震の多い国として知られており，それに対する備えをするべきだと常々

言われている。大規模地震の影響が甚大で，かつこの自然災害の問題が広く人々に認識されている

ことを考慮すると，家計や企業が各地域の住宅家賃や賃金を見て，どこに立地を決定するかという

行動に，地震リスクが何らかの影響を及ぼしているかどうかを分析することには意義がある。一般

的に人々は，利用可能なアメニティーに基づいて居住地を選択するが，最大の負のアメニティーで

ある地震も，その際に立地決定要因として考慮するのが適切である。地震リスクは日本において，

地域によって異なるのは明白である。1995年の阪神・淡路大震災や，2011年の東日本大震災の人

的・経済的被害が甚大であったことは，記憶に新しいが，地震の多い日本においては，住居やイン

フラ設備の安全性に対する懸念が，非常に重要な関心事である。本論文では，この問題を，地震リ

スクを含む生活質指数（Quality of Life Index，以下 QoLI）を構築することによって，分析する。こ

の指数を利用することによって，生活の質，地震と家計の立地選択行動間の関係をよりよく理解で

きるものと考える。

この論文の目的は，日本における家計の地震リスクの社会的費用を評価することである。地震リ
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スクを考慮したQoLIを推計し，日本の市区町村間の地震の社会的費用（負の金銭価値）の推計値を

導出する。まず，日本全国にわたる家計のパネルデータを用いて，賃金と住宅家賃のヘドニック価格

モデルを推計する。地震リスクの社会的費用が，そこから，労働市場と住宅市場における格差補償

の和として，推計される。最後に，単一のQoLIが，我々のモデルで用いられた地域のアメニティー

（あるいは負のアメニティー）に関するこれらの格差補償を集計することによって，求められる。

分析結果は，QoLIも，地震リスクも，都道府県間で非常にばらつきがあるということを示してい

る。また，地震リスクの社会的費用が，特に地震の多い都道府県の生活の質に大きな影響を及ぼし

ていることが明らかになっている。最後に，社会的費用の地域間の大きなばらつきが，保険市場の

不完全性（すなわち非常に粗い各地域のリスク評価）に起因しており，地震保険のリスク評価を改善す

るべきであるという政策提言を行っている。

地震リスクの社会的費用を推計することは，現在の防災政策を評価し，効率的な地震保険制度を

考案するために必要であるため，非常に重要である。我々が地震リスクの社会的費用を導出するた

めにQoLIによる分析方法を用いたのは，以下の理由による。この問題に関する先行研究は，ひとえ

に，住宅市場のみに注目して，地震リスクの金銭的価値を評価している。しかし，家計と企業の双

方が地震リスクを考慮する場合，単純な空間均衡モデルは，地震リスクがその地域の住宅市場のみ

ではなく，その地域の労働市場にも影響を及ぼしていることを示している。したがって，地震リス

クの社会的費用の正確な評価は，この潜在的に壊滅的な自然災害に対する，地域の労働市場と住宅

市場の双方の反応から導出されるべきなのである。また，地震リスクの正しい社会的費用は，地震

の発生確率だけでなく，地震によって引き起こされる予想損失や被害にも依存する。よって，社会

的費用は，実際の地震発生確率ではなく，推計された QoLIによって評価されるべきである。換言

すると，たとえ実際の地震発生確率がある地域で低くても，家計がその地域のリスクや潜在的な損

害を非常に高く認知していれば，そのような地域の全般的な生活の質は悪くなる。結果として，い

かなる地震に対する防災政策も，地震リスクと生活の質に関する家計の認知に基づくべきだという

ことになる。

この論文は，以下のような構成で，議論を行っている。第 2節では，格差補償モデルに関する先

行研究を簡単に概観する。第 3節では，簡単な理論的な枠組みを示す。第 4節では，使用したデー

タの説明，推計方法と変数，推計結果とその解釈に関して述べる。第 5節では，QoL，地震発生リ

スクの社会的費用と地震保険について述べる。第 6節では，結論を述べる。

2. 先行研究

経済学では災害発生リスクなどの市場で取引されない（ディス）アメニティーの価値を，格差補償

モデルの枠組みで議論している。このような格差補償モデルの考え方は次のように説明される。い

ま，各消費者がコストなしで自由に立地選択を行っている状況を考えると，長期的な立地均衡では，
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各地域に居住することが無差別になり，アメニティーの格差をちょうど埋め合わせるように賃金や

地代が市場で調整されることになる。したがって，アメニティーの格差は各地域の賃金と地代に帰

着することになり，結果としてこれらの格差を計測することによって，アメニティーの価値を間接

的に計測することが可能であると考える。

このような格差補償モデルに基づく生活の質（Quality of Life，以下 QoL）を分析した研究として

は，Rosen（1979），Roback（1982），Blomquist, Berger and Hoehn（1988）をはじめとする蓄積

がある。Blomquist（2006）に，これらの研究の概略が，要領よくまとめられている。また，わが

国において上記のアプローチに基づき QoLの測定を行った研究としては，加藤（1991），赤井・大

竹（1995）等がある。

上田・唐渡・八田（2006）は，格差補償モデルに基づいて，集積のメリットを分析している。田

中（1999）は，格差補償モデルを用いて，公共投資の便益評価を行っている。

本論文は，標準的な格差補償モデルの枠組みで地震発生リスクという地域アメニティーの評価を

行った Naoi, Sumita and Seko（2007）の分析結果に基づいている。

3. 格差補償モデルと生活の質指数（QoLI）

本節では，格差補償モデルの基本的な枠組みを紹介する。

消費者は，合成財，住宅サービス，地域アメニティーから効用を得るとする。簡単化のために，各

消費者は 1単位の労働を地域で供給し，それによって得られる賃金 wを合成財および住宅サービス

の購入に充てるものとする。このとき，消費者の間接効用関数は，

v = v(w, p; a) （1）

で表される。ここで，pは住宅サービスの価格，aは地域アメニティーを表す。また，aは効用を高

めるような正の消費アメニティーと，地震発生リスクのように効用水準を引き下げる負の消費アメ

ニティーの双方を含むものとする。

一方，企業は不動産と労働を組み合わせて合成財を生産し，生産技術は収穫一定であるとする。こ

のとき，企業の単位費用関数は，

c = c(w, p; a) （2）

で表される。消費者のケースと同様に，aは単位費用を引き下げる正の生産アメニティーと，単位

費用を引き上げる負の生産アメニティーを含む。

立地（空間）均衡においては，消費者と企業の双方が立地を変える誘因を持たない状況が成立す

る。したがって，均衡においては立地場所に関わらず全ての家計が共通の効用水準 u∗を達成し，単

位生産費が単位生産価格に等しくなる。すなわち，任意の地域において，賃金と住宅家賃は，以下

の条件を満たす。
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u∗ = v(w, p; a) （3）

1 = c(w, p; a) （4）

さらに，（3）式を全微分することで，

f = va/vw = h · pa − wa （5）

を得る。ここで，hは住宅サービスの需要量であり，下付きの添え字は当該変数による偏微分を表

す。一般に，f はアメニティーの暗黙価格と呼ばれる。（5）式の va/vw は，アメニティー水準が変

化したときの，効用水準を一定に保つような賃金の変化を表しており，アメニティー水準の限界的

な評価額とみなすことができる。さらに，（5）式の右辺は，このようなアメニティーの金銭的評価

が，住宅サービス価格および賃金水準の限界的な変化によって表されることを示している。実証的

には，ヘドニック価格関数の推計によって，地域アメニティーと住宅サービス価格，賃金との関係

を観察することで，pa および wa を推計することになる。

複数の地域アメニティーが存在する場合，ある地域におけるQoLは，個々のアメニティーの価値

の総和として捉えることができる。便宜上，第 k 番目の地域アメニティーを ak で表し，（5）式と

対応する暗黙価格を fak で表すことにすると，QoLの指標は次のように定義される。

QoL =
X

k

fakak （6）

　ここで，QoLは，地震発生リスクを含む地域アメニティーの賦存量の和になっており，各アメニ

ティーは，その暗黙価格で加重されている。（6）式から明らかなように，QoLは，住宅市場と労働

市場の双方における地域アメニティーに対する総補償を表している。

4. データセットと変数

4–1 データ

前節で述べたとおり，地域アメニティーの金銭的評価に当たっては，住宅家賃および労働賃金に

関するヘドニック・モデルの推計が必要となる。以下の分析では，2004年度から実施されている慶

應義塾家計パネル調査（KHPS）を用いて，ヘドニック・モデルの推計を行った。KHPSの概要と

データセットの構築方法等に関しては，Naoi, Sumita and Seko（2007）および直井・隅田・瀨古

（2009）を参照されたい。

住宅家賃および労働賃金のヘドニック・モデルに共通して導入される地域アメニティー変数の一

覧を表 3–1に示した。

分析の焦点である地震発生リスクに関する指標は，「地震ハザードステーション」（独立行政法人防

災科学研究所）において公開されている，「今後 30年間での震度 6弱以上の地震発生確率」を用い
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表 3–1 アメニティー変数の定義
変数 定義（出典，年度）

市区町村単位の変数
地震発生リスク
地震発生確率 今後 30年以内に震度 6弱以上の地震が発生する確率（『確率的地震動予測地図』，

2004）
行政・生活基盤
　生徒・教員比率 中学校生徒数／教員数（『学校基本調査』，2004）
非水洗化人口 非水洗化人口比率（％，『日本の廃棄物処理』，2002）
都市公園数 人口 1,000 人当たり都市公園数（『都市公園等整備現況調査』，2003）
病床数 人口 1,000 人当たり病院病床数（『医療施設調査』，2003–2005）
社会経済要因
失業率 完全失業率（％，『国勢調査』，2000）
財政力指数 財政力指数（『市町村別決算状況調』，2003）
災害関連
火災件数 人口 1,000 人当たり建物火災出火件数（『火災年報』，2003）
交通事故件数 人口 1,000 人当たり交通事故発生件数（『交通統計』，2004）
犯罪件数 人口 1,000 人当たり刑法犯認知件数（『犯罪統計書』，2004）
人口集積
人口密度（市区町村） 住民基本台帳人口密度（人/km2，『住民基本台帳人口要覧』，2003–2005）
都道府県単位の変数
気象条件
平均気温 年間平均気温（℃，『気象年鑑』，2003–2005）
気温年較差 月別平均気温の最高－最低（℃，『気象年鑑』，2003–2005）
平均湿度 年間平均湿度（％，『気象年鑑』，2003–2005）
降水量 年間総降水量（mm，『気象年鑑』，2003–2005）
人口集積
人口密度（都道府県） 住民基本台帳人口密度（人/km2，『住民基本台帳人口要覧』，2003–2005）

た。これは，「活断層型」・「海溝型」等の多数・多種の地震の発生とそれによる地震動の強さを確率

的に推計することで，各地点における発生確率を計算したものであり，外生的な地震発生リスクの

指標であると言える。分析に当たっては，3次メッシュ単位で提供されているデータを市区町村単

位で集計し，居住市町村に関する情報をもとに KHPSと接続した。

その他の地域アメニティー変数としては，生徒・教員比率や病院病床数などの行政・生活基盤，失

業率などの社会経済要因，火災件数などの地震以外の災害関連変数，および人口集積，気象条件に

関連する 15変数を導入している。これらのアメニティー変数についても，原則として地震発生確率

と同様，市区町村単位でKHPSと接続している。ただし，気象条件などのように市区町村単位で変

数が得られないものについては，都道府県単位での接続を行っている。また，人口集積に関する変

数については，市区町村・都道府県のそれぞれのレベルにおける影響を考慮するため，双方の変数

を導入して分析を行った。
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住宅家賃のヘドニック・モデルに使用する被説明変数としては，Blomquist, Berger and Hoehn

（1988）および Blomquist（2006）の方法に倣い，借家居住者については実際に支払っている家賃額

を，持家居住者については居住している住宅の価格から計算された帰属家賃額を用いた。持家居住

者に関しては，所有する一戸建てもしくはマンションの固定資産税評価額に対して，共通の資本還

元率（7％）を用いて月額単位での帰属家賃を計算した。
（3）

家賃関数の推定に当たっては，前述のアメニティー変数のほか，居住する物件の属性として，居住

室数，庭の広さ，建物階数，居住階数（マンション・アパートのみ），築年数，最寄りの駅・バス停ま

での徒歩所要時間を説明変数として導入した。これらに加えて，推定においては住宅の建て方，所

有関係，居住地域・都市規模，調査年度に関するいくつかのダミー変数もモデルに含めている。

一方，ヘドニック賃金関数に当たっては，KHPSから得られる給与支払額および労働時間に関す

る情報をもとに，時間当たりの賃金率を計算し，被説明変数として用いた。

KHPSでは，従業地に関して，（1）同一市区町村で就業，（2）同一市町村以外の同一都道府県内

で就業，（3）他都道府県で就業という区別がなされている。ヘドニック賃金関数の推定に当たって

は，従業地におけるアメニティーをKHPSにマッチさせる必要があるため，今回は，同一都道府県

に従業地があるサンプルに限定して分析を行った。なお，同一都道府県内の他市区町村で就業して

いるサンプルに関しては，居住地の市区町村別アメニティー水準は就業先のアメニティー水準と一

致しない。そのため，賃金関数の推定に当たって，これらのサンプルに対してはアメニティー水準

の都道府県単位での平均値を利用した。
（4）

賃金関数の推定に当たっては，前述のアメニティー変数の

ほか，対象者の年齢およびその 2乗項，配偶関係（有配偶 = 1），最終学歴（中学校，高校（基準），専

門学校，短大，大学・大学院），経営組織（個人事業，非営利法人，営利企業，官公庁（基準）），雇用形態

（正規），勤続年数およびその 2乗項，企業規模（4人以下，5–29人，30–99人，100–499人，500人以

上），労働組合への加入等の属性を用いた。これらに加えて，推定では居住地域・都市規模および調

査年度に関してもコントロールした。

賃金関数の推定に当たっては，前述のアメニティー変数のほか，対象者の年齢およびその 2乗項，

配偶関係（有配偶=1），最終学歴（中学校，高校（基準），専門学校，短大，大学・大学院），経営組織（個

人事業，非営利法人，営利企業，官公庁（基準）），雇用形態（正規），勤続年数およびその 2乗項，企業

規模（4人以下，5–29人，30–99人，100–499人，500人以上），労働組合への加入等の属性を用いた。

これらに加えて，推定では居住地域・都市規模および調査年度に関してもコントロールした。

（3） ここでは，久恒・福井（2006）による推定結果を参考に，資本還元率を 7％とした。実際には一戸
建てとマンションでは異なる資本還元率が成立している可能性があるものの，ここでの資本還元率の
設定は，最終的な推定結果にはそれほど大きい影響を与えないことを確認している。

（4） この操作が分析結果に与える影響を検討するために，同一市区町村内で就業しているサンプルに限
定した推計も行ったが，推計結果が大きく変わることはなかった。
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上記の各変数が全て観察されるサンプルを利用した結果，ヘドニック家賃関数の推定に用いられ

るサンプルは 4,399，ヘドニック賃金関数の推定に用いられるサンプルは 6,336となった。

4–2 実証モデル

ヘドニック価格関数の推計に当たっては，分析の被説明変数である家賃および賃金水準と，地域

アメニティー変数との間の非線形的な関係を考慮し，次のような Box-Cox変換を行ったモデルを採

用した。

y
(λ)
i = aiβ + xiγ + εi （7）

ここで，iは家計を表す添え字であり，yi は被説明変数（家賃もしくは賃金），ai は家計 iが居住す

る市区町村（もしくは都道府県）におけるアメニティー変数，xiはそれ以外の住居・対象者属性であ

る。また，λは Box-Cox変換パラメータであり，

y
(λ)
i =

yλ − 1

λ
（8）

である。（8）式は，特殊ケースとして λ =1のとき線形モデルを，λ =0のとき対数線形モデルを含

む定式化になっている。
（5）

4–3 ヘドニック・モデルの推計結果

（7）式の定式化のもとで，家賃および賃金に関するヘドニック価格関数の推計を行った結果が表

3–2に示されている。前述のとおり，家賃関数の推計に当たっては住居属性を，賃金関数の推計に

当たっては対象者属性をそれぞれ追加的な説明変数として導入しているが，推計結果を省略してい

る。
（6）

推計結果の解釈に移る。まず，地震発生確率は家賃水準を引き下げ，賃金水準を引き上げることが

確認された。格差補償モデルを前提とすれば，この結果は地震発生リスクが消費者および企業の双方

にとっての負の地域アメニティーであることと矛盾しない。
（7）

地震発生リスクが不動産価格に負の影

響を与えるという事実は，いくつかの先行研究でも観察されている。Nakagawa, Saito and Yamaga

（2007; 2009）は，東京都の地震ハザードマップの情報を用いて，地震発生に伴う建物倒壊リスクが家

賃および地価に負の影響を与えることを報告している。また，Naoi, Seko and Sumita（2009）は，

（5） 推計結果に基づく尤度比検定からは，λ = 0および λ = 1のいずれの制約付きモデルについても，
棄却されることを確認している。

（6） これらの変数に関する詳細な推計結果に関しては Naoi, Sumita and Seko（2007）を参照された
い。また，係数の仮説検定に関して，Box-Cox 変換されたモデルにおける標準誤差は，変数の測定
単位に依存するため，ここでは標準的な t検定に代えて，個別変数についての尤度比検定の結果を報
告している（Spitzer, 1984）。

（7） 比較静学の詳細は，Naoi, Sumita and Seko（2007）を参照。
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表 3–2 推計結果
家賃 賃金

説明変数 係数 係数
地震発生確率 −7.780 0.043

平均気温 −1.018* 0.387

気温年較差 −0.776+ 0.386

平均湿度 −0.271 −0.004**

降水量 0.003 0.058

生徒・教員比率 0.262 0.007**

非水洗化人口 −0.132* −0.827*

都市公園数 −1.511 0.017**

病床数 0.945+ −0.003

失業率 −0.354 −0.006+

財政力指数 15.122** 0.009

火災件数 −14.798* 0.089*

交通事故件数 0.343 −0.003*

犯罪件数 0.178 0.412

人口密度（市区町村） 0.001* −0.070**

人口密度（都道府県） 0.002** 0.052

λ1 0.326** −0.100**

サンプルサイズ 4,399 6,336

対数尤度 −52851.3 −51218.3

注：**，*，+ はそれぞれ推計された係数が 1％，5 ％，10％水準で有
意であることを示す。係数に関する仮説検定は全て尤度比検定に基
づく。λ は Box-Cox 変換のパラメータの推計値。居住地域，市
郡規模，調査年度，住居・個人属性に関する推計結果は省略。アメ
ニティー変数以外の説明変数は以下のとおり。【家賃関数】：居住室
数，庭の広さ，建物階数，居住階数（マンション・アパート），築年
数，最寄りの駅・バス停までの徒歩所要時間，住居の建て方（一戸
建て，テラスハウス，マンション，アパート，その他），住宅の所有
関係（持ち家，賃貸）。【賃金関数】：年齢，年齢の 2 乗，配偶関係
（有配偶 = 1），最終学歴（中学校，高校（基準），専門学校，短大，
大学・大学院），経営組織（個人，非営利，営利，公務），雇用形態
（正規），勤続年数，勤続年数の 2 乗，企業規模（4 人以下，5–29

人，30–99 人，100–499 人，500 人以上），労働組合への加入。

本研究と同様のリスク指標を用い，特に周辺地域における実際の地震発生後には，これが持家住宅

の自己評価額および借家の家賃に負の影響を与えることを報告している。

この結果に基づいて，地震発生リスクの社会的費用（暗黙価格 ×地震発生確率）の平均値を求める

と評価額は約 70,000（円／年）となる。
（8）

（8） これは，（5）式で定義される暗黙価格について，家賃については 12（カ月），賃金については年間
の平均総労働時間を乗じることで年単位に換算し，これを地震発生確率のサンプル平均値と掛け合わ
せることで求められた評価額である。
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その他のアメニティー変数について，病院病床数，財政力指数，人口密度（都道府県）といった要

因は，家賃水準を引き上げ，賃金水準とは明確な関連を持たない。格差補償モデルを前提とすれば，

こうした要因は消費者にとっての正のアメニティーとして働く一方，企業にとっては生産コストの

引き上げ要因となっていることが示唆される。また，人口集積に関する要因としては，市区町村レ

ベルでの人口密度も，同様に家計の消費アメニティーとして働いていることが示される。

一方で，年間平均気温，気温年較差，教員 1人当たり生徒数，都市公園数といった要因は，消費

のディスアメニティーとして働いていることが示唆された。さらに，家賃および賃金に与える影響

の符号から，このうち，前二者は生産アメニティーとして，後二者はディスアメニティーであるこ

とが示唆される。これらの結果は，おおむね直観と整合的なものであるが，一部については解釈に

注意が必要である。たとえば，都市公園数は消費・生産の双方に関するディスアメニティーである

との結果であるが，公園整備の財源の一部が地方の一般財源によって賄われている状況下では，都

市公園の整備状況は，部分的には租税負担を代理する変数として機能している可能性がある。
（9）

5. QoL，地震発生リスクの社会的費用と地震保険

3–2節の推計結果に基づいたQoLと地震発生リスクの社会的費用の推計結果を図 3–1に示す。こ

れらの結果は，推計に必要なアメニティー変数が利用可能な全国 2,136市区町村別の推計値を，都

道府県別の平均として集計し，QoLの推計値に従って順位づけたものである。
（10）

結果として，全体の順位としては東京都が約 130（万円／年）となり 47都道府県の中で最上位と

なった。また，全体の傾向としては，相対的に人口規模の大きい大阪府や神奈川県などが上位に入

る結果となっている。これは，人口集積を示す要因である人口密度（都道府県・市区町村）が，いず

れも正の消費アメニティーとして働き，QoL推計値の水準を押し上げた結果であると考えられる。

しかしながら，このような傾向の中にあって，愛知県や静岡県などの都道府県のQoL推計値は比

較的下位にとどまっている。これは，両県における人口集積のプラスの影響を，地震発生リスクに

よるマイナスの影響が相殺した結果であると考えられる。こうした結果は，わが国における地域別

QoLの水準の規定要因として，地震発生リスクが相対的に大きな比重を占めていることを裏付ける

ものであろう。

図 3–1の結果からは，地震発生リスクの社会的費用に，非常に大きな地域差があることが見てと

れる。以下では，主として地震保険市場との関連に焦点を当てて，推計された社会的費用の地域差

について論じる。

（9） 格差補償モデルの枠組みで行政サービスの価値を計測する場合の問題点については Gyourko and

Tracy（1991）等を参照。
（10） 地震発生リスクは消費のディスアメニティーであるため，推計値は負の値をとるが，比較のための

便宜上，図 3–1ではその絶対値を表記している。
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図 3–2 地震発生リスクの社会的費用と地震保険加入世帯割合
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そもそも，地震災害のリスクが保険市場において内部化されている（地震によって生じた被害が保

険によって完全に補償される）状況下では，発生リスクの違いは保険料率に帰着し，地域における家

賃や賃金水準には何らの影響も及ぼさないはずである。すなわち，このような状況では，地震発生

リスクの社会的費用には地域差が存在しないことになる。したがって，図 3–1で示された結果は，

地震保険市場における何らかの不備を示唆することになる。

周知のとおり，わが国の地震保険に対しては，発生時の被害認定の基準や，料率設定の基準とな

るリスク評価の妥当性など，さまざまな問題が指摘されている。以下では，この中でも特に後者の

地震リスクの評価と料率設定の問題に焦点を当てて，分析結果の再検討を行う。図 3–2は，地震保

険料率の各等地区分ごとに，都道府県別の社会的費用（対数値）と地震保険加入世帯割合をプロッ

トしたものである。
（11）

図 3–2から明らかになる点として，第 1に，同一等地区分に分類される都道府

県の中でも，地震発生リスクの社会的費用には大きな格差が存在し，地震保険市場においてリスク

に応じた価格付けがなされていない現状が見てとれる。第 2に，一律の保険料率が設定されている

同一等地区分内では，社会的費用の大きい（リスクの高い）消費者ほど，保険加入の強い誘因を持つ

ため，結果として両者の間には正の相関が観察されることになる。
（12）

これによって，結果として非加

入者に，家賃および賃金水準に対して地震発生リスクの社会的費用が帰着することになる。つまり，

地震リスクの低い地域の消費者は地震保険に加入する誘因がなくなり，リスクの高い消費者だけが

（11） 原則として，わが国の地震保険料率は都道府県別に設定がなされており，最も料率の低い 1等地か
ら最も料率の高い 4等地までの 4区分が設定されている。なお，2007年 10月に料率改訂が実施さ
れているが，図 3–2では分析のサンプル期間とあわせて，旧料率体系に従って結果を報告している。

（12） わが国の地震保険市場における保険料率設定と家計の保険加入の関係を分析した研究としては，た
とえば Naoi, Seko and Sumita（2010）を参照。
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地震保険を購入することになると考えられる。したがって，政策的には地震発生リスクの再評価と

これに応じた保険料率の設定が，望ましい選択肢となりうる。

6. おわりに

本論文では，日本全国にわたる推計された地域の生活質指数（QoLI）に基づいて，地震発生確率

の金銭的な価値を分析した。地震リスクは，地域住宅市場と労働市場の双方に著しい影響を及ぼす

最も重要な負の地域アメニティーの 1つなので，これらの 2市場における反応や結果を，注意深く

考慮して，評価する必要がある。QoLIと，地震リスクの社会的な費用（すなわち，負の金銭的価値）

が，日本全国にわたる家計のパネルデータを用いて，賃金と住宅家賃のへドニック・モデルの推計

に基づき，計算されている。

推計結果より，地震リスクが家計や企業に著しい影響を及ぼしており，都道府県間で地震発生確

率の社会的費用には，大きな格差があることが，明らかになった。また，地震リスクの社会的費用

は，特に地震の多い都道府県の全般的な生活の質に多大な影響を与えていることも，明らかになっ

た。さらに，地震リスクの社会的費用に著しい地域間格差があるということは，家計が地震リスク

に対して補償されていないということを示している。社会的費用の著しい地域間格差の存在は，日

本における地震保険制度の不完全性（すなわち，きわめて粗い地域リスクのランキング制度）に起因し

ている側面があるということを，示唆している。地震リスクの社会的費用を削減し，全般的な生活

の質を改善するためには，地震リスクや社会的費用の地域間格差をより正確に反映した，もっとき

め細かいリスクの評価システムを採用することによって，日本の地震保険制度を改善すべきである。

第 4章　近隣地域における地震発生と不動産市場におけるリスク評価

1. はじめに

日本は，4つの（地殻構造上のプレート）地層の中心に位置しているので，世界で最も地震が発生

しやすい国の 1つである。最近の調査によると，日本では，1980年から 2000年の間に，震度 5.5

かそれ以上の地震を，1年に平均して 1.14回，経験している。2004年の国連開発計画によると，日

本は，調査を行った世界の 50か国中で，4番目の地震多発国になる（UNDP, 2004）。このように頻

発する地震は，メディアの大々的な報道や大規模な地震災害ゆえに，個人間の地震リスクの認知を

高めていると想定できる。実際，地震保険加入率は，阪神淡路大震災の直後の 1995年に，兵庫県で

75％増えた。また，2003年の宮城地震の直後に，宮城県で約 25％増えた。しかしながら，全国平

均で見ると，前者で 29％，後者で 5％の増加にすぎない。地震保険の世帯加入率は，東日本大震災

後の 2011年度には上昇傾向がより顕著になっているように見えるが，全国では 2011年度末時点で

も依然 26.1％にとどまっている（図 4–1を参照のこと）。
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図 4–1 世帯の地震保険加入率の推移
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もし，現存の政府の耐震政策が，地震リスクを適切に評価していて，そのリスクに関して個人が十

分熟知しているならば，大地震によっても，個人のリスク認知は変わらないはずである。したがっ

て，地震後に個人の認知が変わるということは，現存のリスク評価と，その大衆への伝播に関する

耐震政策を改善する余地があるということを示唆している。

この論文では，個人の地震リスクに関する評価を推計するために，ヘドニック・アプローチを用

いる。日本全国を対象とした家計パネルデータと，地震発生リスクの指標と，観測された地震発生

情報を用いて，持家所有者や借家人が，地震発生後に，地震リスクに関する主観的な評価を変えた

かどうかを分析する。パネルデータを用いて，DID 法（difference-in-differences，差分の差分）を使

用して分析した結果，個人の地震リスクに関する評価は，地震発生後に変化していることがわかっ

た。我々の分析結果は，地震発生前は，地震リスクに対する反応を示す明確な事実は存在しないが，

地震発生後には，住宅家賃も持家価格も，その地域の地震リスクと有意に負の相関を持つことを示

している。これらの結果の最も説得的な解釈は，借家人も，持家所有者も，当初（地震発生前）は，

地震リスクを認知していないか，もしくは過小評価しているということである。

先行研究と比較しての，我々の研究の貢献は，以下のとおりである。まず第 1に，先行研究は，特

定の地震の影響を直接受けた狭い地域に主に焦点を当てている。それに対して，我々の研究は，大
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規模な地震の発生した地域の周辺地域や，それ以外の地震の影響のない地域を含む日本全国を対象

とした家計パネルデータを用いて分析を行っている。住宅価格は，時間を通じて変化するさまざま

な要因の影響を受けるので，狭い地域の単なる地震発生前後の比較をしただけでは，間違った結論

になる可能性がある。第 2に，分析において，クロスセクションデータを繰り返し使うのではなく，

パネルデータを用いている。そのため，同じ家計を繰り返し観察することによって，時間を通じて

住宅価格に影響を及ぼす個人の異質性をコントロールすることができる。第 3に，大規模な地震の

発生後，持家所有者や借家人の地震リスクに対する評価が変化しているかどうかを分析している。

我々の知る限り，持家所有者と借家人の両方に対して，大規模地震の発生前後での地震リスクの不

動産価格への影響を分析した先行研究はない。

この論文は，以下のような構成で，議論を行っている。第 2節では，簡単な理論的な枠組みを示

す。第 3節では，使用したデータの説明，推計方法と変数に関して述べる。第 4節では，推計結果

とその解釈を述べる。第 5節では，論文を要約し，結論を述べる。

2. 理論的考察 不確実な危険事象に関するヘドニック価格モデル

この節では，自然災害現象の予想に対する家計の反応と，危険認知に対する付加的な情報の効果を

例証するために，簡単なヘドニック価格モデルを提示する。同様のモデルが，MacDonald, Murdoch

and White（1987）やKask and Maani（1992）でも，提示されている。モデルの基本的な直観は，

住宅や立地属性の異なる集合に対する家計の評価によって，住宅費用が異なってくるということで

ある。したがって，危険な地域に対する資産の観察される減価は，家計の危険評価と，リスクを回

避しようとする家計の支払意思を反映していることになる。本論文の問題意識にこの点を適用する

と，大地震が各家計に対して潜在的に壊滅的な影響を及ぼしうることと，この危険は一般的に地域

によってかなり異なることから，家計は，立地選択において，地震リスクを考慮していると考える

のは，当然ということになる。合理的な家計は，自然災害の確率がより低い地域の住宅に，喜んで

追加的な支払いをする意思がある，逆の言い方をすると，合理的な家計は，大地震による潜在的な

損害や被害を相殺しうる住宅価格減価によって補われる場合のみ，地震の発生しやすい地域の立地

を選択する。

ここでは，自然災害の発生を不確実な事象として捉え，災害が発生した状態（state）を 1，発生

しない状態を 0で記述するものとする。また，自然災害の発生確率（状態 1の生起確率）を π で表

すこととする。いま，市場における不動産価格は，自然災害リスクを含めた周辺環境と個別不動産

の物件属性を反映して決定され，以下のように表されるものとしよう。

p = p(h, π) （1）

ここで，pは不動産価格，hは敷地面積などの個別物件の属性および（自然災害リスクを除く）周辺

38（560）



の社会・経済的環境を表している。

各消費者は，住宅サービスおよび合成財の消費から効用を得るものとする。このとき，各消費者

にとっての事前の期待効用は，以下のように表される。

EU = (1 − π)U(h, x0) + πU(h, x1)

ここで，U(·, ·)は消費者の効用関数を表し，住宅サービス（h）および合成財の消費量（x）に依存

して決定される。なお，x0 は自然災害が発生しない場合の合成財の消費水準，x1 は災害が発生し

た場合の消費水準を表している。いま，消費者の所得水準は自然災害の発生によって状態依存的に

決定されるものとし，自然災害が発生しない場合の所得水準を y0，自然災害が発生した場合の所得

水準を y1 で表すこととする。ここで，y0 > y1 を仮定する。すなわち，L = y0 − y1 は自然災害に

伴って発生する被害額（所得の減少額）とみなすことができる。いま，合成財の価格を 1に基準化

し，（1）式を前提とすれば，自然災害が発生しない場合の消費者の予算制約は x0 + p(h, π) = y0，

自然災害が発生した場合の予算制約は x1 + p(h, π) = y1となる。したがって，極大化される期待効

用関数は，

max
h,π

EU = πU
“

h, y1 − p (h, π)
”

+ (1 − π) U
“

h, y0 − p (h, π)
”

. （2）

で表されることになる。

各消費者は，（2）式の期待効用を最大化するように hおよび πを（自由な居住地選択を通じて）選

ぶものとすると，j 番目の住宅属性 hj と πに関する一階の条件より，以下の関係が導かれる。

phj =
∂p

∂hj
=

πU1
hj

+ (1 − π) U0
hj

πU1
x + (1 − π) U0

x

? 0, （3）

pπ =
∂p

∂π
=

U1 − U0

πU1
x + (1 − π) U0

x

< 0. （4）

ここで，上付きの添え字は自然災害リスクの発生による状態を表し，下付きの添え字は当該変数で

の偏微分を表すものとする。したがって，U0 および U1 は，それぞれ災害未発生時および災害発生

時の効用水準を表す。また，U0
x および U1

x は，災害未発生時および災害発生時の合成財の限界効用

を表すことになる。したがって，（3）式の右辺は，災害発生に伴う効用水準の変化 (U1 − U0)を合

成財の限界効用単位で計測したものであり，一般には自然災害の発生確率 πに対する消費者の限界

支払意思額（marginal willingness to pay: MWP）と呼ばれる。いま，自然災害の発生が消費者の

効用を減少させるものであるならば，（3）式の右辺は負の値をとることになる (U1 − U0 < 0)。し

たがって，計測された限界支払意思額は，災害発生の発生確率が上昇した場合に，効用水準を一定

に保つような負の支払額（すなわち受取額）を示しているものと解釈される。

一方で，（3）式の左辺は，自然災害の発生確率 πの変化によって生じる，不動産価格 pの変化額

を表しており，これは，データから観察可能な不動産価格 pを自然災害の発生リスク πおよび物件
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属性 hに対して回帰して得られるヘドニック価格関数の災害発生確率に関する偏微係数 (pπ)として

得ることができる。（3）式から得られる重要な理論的示唆は，現実には観察不能な消費者の限界支

払意思額が，不動産価格と災害発生確率との関係を通じて，間接的に評価可能であるという点にあ

る。換言すれば，ヘドニック価格関数の偏微係数は，非市場財の経済価値を表していると考えるこ

とができる。そのため，この偏微係数は，非市場財の暗黙価格と呼ばれる。同様にして，（2）式は，

住宅属性 hj の暗黙価格を表している（自然災害リスクに対する消費者の危険回避行動を経済学的に分析

した研究としては，直井（2011）が詳しい）。

3. データと推計方法

3–1 データ

本章における実証分析では，慶應義塾家計パネル調査（Keio Household Panel Survey: KHPS）の

データを用いる。KHPSは，日本全国をカバーするパネル調査であり，2004年 1 月に第 1回調査

が実施されて以来，現在に至るまで同一対象者を追跡調査している。第 1 回調査における対象者は，

層化 2 段無作為抽出法によって選定された，2004年 1 月 31 日時点で満 20～69歳の男女 4,005 名

である。また，2007年 1 月からは，同様の方法によって選定された新規の対象者について，追加調

査が行われている。

以下の分析では，KHPSの実施主体である慶應／京都連携グローバル COE プログラム（「市場の

高質化と市場インフラの総合的設計」）の許諾を得て，2004年から 2007 年までの 4 年分のパネルデー

タを利用して，日本における地震リスクと住宅価格の関係性に関する分析を行う。

KHPSは，借家居住者と持家居住者の両方に対して調査を行っている。借家居住者については実

際に支払っている家賃額を，持家居住者については居住している住宅の自己評価額の情報が得られ

る。KHPSには，また，住宅のタイプ（居住形態：持家，民間借家，公的借家や，建築タイプ：木造もし

くは鉄筋コンクリート造りなど）に関しても詳細な情報がある。建物の耐震性に関する質は，住宅の

タイプに非常に依存するので，このような情報は，住宅市場における地震リスクの影響を評価する

ために非常に重要であるが，これまでの先行研究では，データ上の制約で，このような分析ができ

なかった。

分析上，最も重要な変数である地震発生リスクに関しては，文部科学省に設置された特別機関で

ある地震調査研究推進本部によって公表された「確率論的地震動予測地図」に基づいて，指標を利

用した。確率論的地震動予測地図では，日本全国について，3次メッシュ（約 1km四方）に基づく

地理的区分で，所与の大きさの地震の一定期間内における発生確率が公表されている。これは，日

本全域において想定される地震を 3つのカテゴリーに分類し，それぞれの発生と地震動の強さを確

率論的に処理することで，所与の地震動の強さと期間のもとで，各地点における発生確率を計算し

たものであり，現時点で利用可能な最も客観的な地震発生リスクの指標であると言える。分析に当
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たっては，公表されている「今後 30年間での震度 6弱以上の地震発生確率」を，次の方法で 1年当

たりの確率に変換して利用した。

π = 1 − (1 − π∗)1/30

ここで，πは分析に利用する地震発生確率の指標（年率），π∗は，確率論的地震動予測地図から得ら

れる今後 30年間での発生確率である。このような変換を行ったのは，限界支払意思額の計測を 1年

当たりで行うため，計測期間の単位を揃える必要があったからである。このように定義された地震

発生確率の指標を，ヘドニック価格関数の推計で使用するためには，KHPSのデータと適切な方法

で接続する必要がある。KHPSから得られる各対象者の居住地に関する情報は，個人情報の秘匿と

いう観点から，市区町村単位に限定されている。そのため，以下の分析では，まず市区町村単位で

の地震発生確率の平均値を計算し，こうして得られた値を KHPS の各対象者に割り当てるという作

業を行った。なお，確率論的地震動予測地図は，毎年 1月に更新されているため，KHPSとの接続

に当たっては，調査の直近に更新された値を利用している。

すでに先に言及したように，地震発生リスク変数は，理想的には，客観的評価ではなく，主観的

確率を反映しているべきである。しかしながら，先行研究と同様に，我々は主観的なリスク認知指

標の情報を持っていないが，我々の客観的地震発生確率は，以下のような点で，住宅市場における

価格 リスクのトレードオフをより深く分析する可能性があるとも言える。まず第 1に，我々の客

観的な確率は，非常に詳細な地理的区分で定義されているため，地震リスク変数の測定誤差を著し

く減少させていると言える。客観的地震発生確率は，同一都道府県内でも，非常に詳細な地理的区

分単位で定義されている。したがって，我々の客観的指標は，保険における，市場をベースとした

危険地域のようなより粗い地理的区分に基づいた指標よりも，特定の地域におけるリスクのより正

確な指標であると言える。第 2に，我々のリスク指標は，各地理的区分ごとに，毎年変化している。

多くの先行研究では，時間を通じて変化しないリスク変数に基づいた研究か，ないしは，クロスセ

クション分析に基づいた研究を行っているが，リスク変数が時系列的に変化するために，我々の場

合には，パネルデータや，それと関連した推計方法の潜在性を活用した分析が可能となっている。

我々の主たる目的は，地震発生後に，個人の地震リスクに関する主観的評価が変化するかどうか

を分析することである。したがって，大規模地震の発生は，家計の主観的なリスク認知に影響を及

ぼす主たる外生的情報源と考えられる。この情報として，「気象庁震度データベース検索」から入

手した有感地震の発生に関する情報を利用し，KHPSの各対象者が居住する都道府県内において，

調査の前年に震度 6 弱以上の地震が発生したことを示すダミー変数を作成した。なお，変数の構築

に当たっては，KHPSの対象者が居住する市区町村で，実際に震度 6弱以上の地震が発生している

ケースは除いている。したがって，より正確に言えば，この変数は，都道府県内のどこかで震度 6

弱以上の地震が発生し，かつ当該対象者が実際に居住する市区町村における震度は 6 弱未満であっ
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た場合に 1をとるダミー変数として定義される。一般に，木造住宅の構造に被害が見られるのは，

震度 6 弱以上の地震と言われているため，このダミー変数の対象となる地震によって，KHPSの対

象者が物理的な被害を受けている可能性は低いものと考えられる。したがって，住宅家賃や不動産

価値に影響を及ぼすような，地震の被害による修理や再建築に関して，コントロールする必要はな

い。以下では，このような物理的な被害の発生しない地震が周辺で発生することで，各消費者の地

震発生リスクに対する限界支払意思額に変化が生じたかを検証する。

3–2 推計モデル

我々の主要関心事は，地震リスクに関するヘドニック暗黙価格と，大地震後のその変化を推計す

ることである。ヘドニック回帰モデルを，（5）式のように定式化した。

ln (pit) = α + βPRit + γEQit × PRit + Xitδ + µi + φt + εit, （5）

ここで，pit は被説明変数となる不動産価格の指標（借家の実家賃，持家の自己評価額）であり，対数

変換を施したモデル化を行った。また，PRit は地震発生リスクの指標であり，すでに述べたとおり

市町村単位で見た震度 6 弱以上の発生確率（1 年当たり）を用いている。ここで，EQit は，周辺地

域における地震発生を表すダミー変数であり，調査の前年に当該都道府県内で震度 6弱以上の地震

が発生したことを示す。Xit はその他のコントロール変数であり，築年数や居住室数等の物件特性，

住宅の立地，対象者の個人・世帯属性等を含む。α, β, γ および δは推計されるパラメータ，µi およ

び φt は個人および時間固有の観察できない異質性，εit は攪乱項である。各変数の定義と，主な記

述統計量に関しては，Naoi, Seko and Sumita（2009）の Table 1を参照のこと。

我々の主要関心事は，住宅価格に対する地震リスクの効果における，地震発生後の変化を示す（5）

式における γ の推計値にある。したがって，もし，γ の推計値が統計的に有意にゼロと異なるので

あれば，この結果は，周辺地域における地震発生に伴って，消費者の限界支払意思額が変化したこ

とを示唆する。換言すると，住宅価格に対する地震リスク変数の全般的な影響は負であると予想さ

れるので，γ の推計値が負であるということは，大地震とその結果としての都道府県に及ぼす被害

の増大が，居住者の地震リスクに関する認知を増大しているということを，示唆している。

（5）式における（パネルデータの特性を生かした）家計の固定効果（個人 iの異質性）µi は，以下の

理由で，きわめて重要である。まず第 1に，地震が発生しやすい地域の居住者は，これを補完する

ために，住宅の耐震性を高める努力のような自己防衛策を行うかもしれない。住居の耐震性の質に

関する情報は得られないが，これらの属性は住宅価格に含まれるべきなので，自己防衛策を無視す

ることは，地震リスクの効果を過小推定することになりうる。以下の分析では，住居の耐震性の質

は時間を通じて一定であり，我々のモデルにおける µiで捉えられていると仮定する。第 2に，危険

回避に関する異質性も，別の問題としてある。あまり危険回避的でない家計は，地震の発生しやす
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い地域に居住する傾向がある。同時に，これらの家計は，たとえば洪水のような他の観察できない

リスク要因のある地域に居住する可能性がある。このような場合には，家計の固定効果を無視した

モデルより求められた推計値は，バイアスを持ちうる。

4. 推計結果

以下の分析では，借家人と持家居住者と別々に推計を行う。それぞれに対応した被説明変数は，月

額家賃と，持家の自己評価額の対数である。まず，交差項 (EQit × PRit)のないベンチマークモデ

ルを最初に推計し，次に，（5）式で定式化された完全なモデルを分析する。

4–1 ベンチマークモデルの推計結果

我々のベンチマークモデルの推計結果が，表 4–1に示されている。ここでは，大地震の発生の前

後での観察結果を区別していない。借家人と持家居住者の双方に対して，OLSと固定効果で，モデ

ルを推計している。モデル［1］［3］が，家計の固定効果 µi を考慮していない推計結果であり，モ

デル［2］［4］が固定効果を考慮した推計結果である。回答者の属性や建物構造，市群規模に関する

ダミー変数でコントロールしているが，その推計結果は省略している。地震発生後の住宅市場変化

のような，毎年変化する，観測されない時間に関して変化する効果を捉えるために，調査年ダミー

を含めている。

借家家計（モデル［1］）に関しては，OLSの結果は，地震発生確率が住宅家賃に有意に負の影響

を及ぼしていることを示している。これは，先行研究（Naoi, Sumita and Seko, 2007; Nakagawa,

Saito and Yamaga, 2007）と整合的な結果である。固定効果モデルの推計結果（モデル［2］）では，

地震発生確率の係数は依然として負であるが，有意ではない。これに対する我々の解釈は，OLS

の結果は，観察されない家計の異質性もしくは地域に固有な特性を拾ってしまっているのではない

かということである。たとえば，危険回避的な借家家計は，良い環境特性の地域（地震発生確率が

低くて，周辺環境が良い学校があり，交通の結節点や公園や他のアメニティー等のある地域）に立地して

いる，より良い住宅を選択する可能性がある。固定効果をコントロールしないと，このような観察

されない関係が，住宅価格と地震発生確率の間の見せかけ上の負の相関を生み出している可能性が

ある。統計学上，固定効果モデルに関する F 検定は，個人効果がないという帰無仮説を棄却する

(Pr (F (830, 1223) > 15.97) = 0.000)。

持家家計（モデル［3］［4］）に関しては，地震発生確率の負の効果は，個人の固定効果をコント

ロールした後の方が，より大きくかつ有意となる。固定効果モデルは，もし観測されない主観的な

認知における自己相関が，測定誤差に比べて十分に大きい場合には，OLS よりも測定誤差による

attenuation bias を大きくするということは，よく知られている（Wooldridge, 2002, p.311）。よっ

て，我々は，測定誤差の問題は，これらの 2つのモデルにおける暗黙価格の推計結果の違いを説明
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表 4–1 住宅価格への地震リスクの影響（ベンチマークモデル）
モデル [1] [2] [3] [4]

被説明変数 借家家賃 持家自己評価額
（万円／月） （万円）

推計方法 OLS FE OLS FE

Coef. Coef. Coef. Coef.

　地震発生確率 −0.1049** −0.0289 0.0215 −0.096*

築年数 −0.0116** −0.0083** −0.0135** −0.0222**

最寄りの駅・バス停までの時間 −0.0059** −0.0031+ −0.0062** 0.0034

居住室数 0.0407** 0.0000 0.1055** 0.0415*

居住階数 −0.0156+ −0.0413* – –

庭の有無 – – 0.1846** 0.0387

バリアフリー設備の有無 −0.0826** 0.0568+ 0.1668** 0.0906*

固定効果・対象者属性 No Yes No Yes

建物構造（木造・非木造） Yes Yes Yes Yes

都道府県・市群規模 Yes Yes Yes Yes

調査年 Yes Yes Yes Yes

サンプルサイズ 2,095 2,095 4,944 4,944

R2 0.3913 0.1619 0.3652 0.1456

注：有意水準：**：1 ％，*：5 ％，+：10 ％。

する際に，重要な役割を果たしていないと予想する。これに対する直観は，借家人ではあまり考え

られない，持家居住者間の広範囲にわたる自己防衛行動が，OLSにおける係数の過小推計値になっ

ているということである。

それ以外の説明変数に関しては，結果は，直観と合致している。築年数，最寄りの駅・バス停ま

での時間は，両方とも，モデル［4］における後者を除いて，負で有意となっている。住宅の規模を

測るために使用されている居住室数は，モデル［2］を除いて，有意に正の効果を与えている。バリ

アフリー設備は，持家所有者の結果で，正となっている（モデル［3］）。借家サンプルに対しては，

この変数は，固定効果をコントロールしない場合（モデル［1］）には，完全に符号が逆になっている

が，固定効果モデル（モデル［3］）では，正で有意となっている。

4–2 大規模地震の前後での地震リスクの影響の比較分析

我々のヘドニック回帰の主要な結果が表 4–2に示されている。表 4–2に示されているモデルの定

式化は，地震発生確率と周辺地域地震発生ダミーの交差項が付け加わっているというところだけが，

表 4–1のモデルの定式化と異なる。周辺地域地震発生ダミー変数は，前年に地震が発生していれば

1，そうでない場合には 0をとる。

地震リスク確率の影響に関する地震発生後の変化（すなわち，交差項の係数 γ）は，借家と持家と

両方のモデルで，有意に負となっている。このことは，周辺の市区町村における大規模地震によっ
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表 4–2 地震発生前後での地震リスクの影響
モデル [1] [2]

被説明変数 借家家賃 持家自己評価額
（万円／月） （万円）

推計方法 FE FE

Coef. (S.E.) Coef. (S.E.)

　地震発生確率 −0.0283 −0.0298 −0.0983 −0.0821

地震発生確率×周辺地域地震発生ダミー −0.4240+ −0.2232 −0.2988* −0.1397

周辺地域地震発生ダミー 0.0240 −0.0253 0.0468 −0.0400

サンプルサイズ 2,095 4,944

R2 0.1644 0.147

注：有意水準：*：5 ％，+：10 ％。

て，借家世帯と持家世帯の双方において，地震リスク認知が変化したことを示している。我々の結

果は，地震発生後に，年間の地震発生確率が 0.2％（これは平均確率のほぼ 3分の 1に当たる）増加す

ると，月額家賃が 10,000円下がり，住宅価値が 380万円下がるということを示している。これらの

値は，平均家賃のほぼ 16％と，住宅価値のほぼ 13％にあたる。さらに，我々の結果は，また，地震

リスク変数の地震発生前の係数は，有意でないということを示している。交差項の負で有意な結果

と合わせて解釈すると，この結果の最も説得的な解釈は，家計は，地震が発生する前は，地震リス

クを認知していないか，あるいは過小評価しているが，周辺市区町村での大規模地震の発生により，

借家人も持家居住者も，発生後は，劇的に地震リスク認知が変化しているということである。

5. おわりに

本論文の目的は，大地震の発生後，個人の主観的な地震リスク評価が変化するか否かを分析する

ことである。日本全国を対象とした家計パネル調査，確率論的地震動予測地図に基づく地震発生確

率，観測期間中の地震発生情報を用いて，個人の地震リスクの評価を推計した。借家の家賃と持家

の自己評価額に関するヘドニック価格モデルを用いて，地震リスクプレミアムを推計した。パネル

データを用いて，DID法を使用して分析した結果，個人の地震リスクに関する評価は，地震発生後

に変化していることがわかった。持家所有者に関する分析結果は，地震が発生しやすい地域での地

震発生後の不動産価格減価が，地震発生前の倍以上になっているということを示している。この分

析結果より，持家所有者が，地震発生前には，そのリスクを過小評価していたと解釈できる。

我々の分析結果の政策的含意は，明らかである。もし政府が適切に地震リスクを評価していて，こ

の評価が広く大衆に伝播しているならば，地震の発生によって，個人のリスク認知は変化しないは

ずである。しかしながら，この論文では，実際に大規模な地震を経験することによって，著しいリ

スク評価の変化があるという結果を得ている。この結果は，潜在的な地震による損失に対する人々

の認知に関する現行の耐震政策を見直す大幅な余地があるということを示している。
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リスク評価の改善は，災害の危険性に関する政府の大々的な教育的なキャンペーンや，政府によ

る各地域のリスク評価情報の浸透に依存する。さらに，地震保険制度も，政府によって，より正確

なリスク評価を反映するように修正されるべきである。もし地震保険制度が本当にもっとより正確

な地震リスク評価を反映して，その正確な情報が広く行き渡るならば，人々は，自分の居住する地

域の地震リスクの真の程度をもっと認識して，それに従って行動するだろう。消費者の自然災害リ

スクの認知を高めるために，住宅の貸し手，販売業者，不動産仲介業者に，1998年のカリフォルニ

ア州の自然災害開示法（the 1998 California Natural Hazard Disclosure Law（AB 1195））のような，

自然災害の開示を要求する法を導入するのも，有効な政策である。自分たちの居住している地域で，

たとえ過去に大地震を経験したことがなくても，人々が，適切に地震リスクを評価するように，常

に注意を喚起すべきである。また，この注意を喚起するタイミングは，不動産仲介業者が販売した

り，貸し手が住宅を貸す場合に，最も有効である。我々の分析結果は，持家所有者が，大地震の発

生前には，地震リスクを過小評価しているか，もしくは，自分たちが，地震が発生しやすい地域に

居住しているという認識がまったくなく，したがって，適切な耐震補強手段をとっていなかったり，

地震保険に加入していないということを示唆している。このように，人々のリスクに関する認識が

欠如しているゆえに，人々が自分たちのリスクをより適切に評価するように促し，かつ，そのリス

クに言及するような耐震政策に関連した政府の介入を行う必要がある。

政府は，各地域で正確な地震リスク評価を反映した耐震政策を考案すべきである。たとえば，政

府は，危険な地域の建物に関して，厳格な耐震強度に関する建物規制を課したり，耐震性に関する

リスクが下がるように建物を補強するよう，人々に促すべきである。耐震補強を促進することを目

的とした助成金や税額控除は，人々が，自分たちの住居の耐震性に関する質を高めるための注意を

促すだろう。政府はまた，人々がより危険な地域から移動する方法として，企業がオフィスや工場

を，より地震のリスクが少ない地域に立地するのを促進するように，企業にリスクプレミアムを課

したり，税額控除や助成金を与えるべきである。2011年 3月の東日本大震災の壮絶な被害や，中国

の四川省の忘れられないイメージは，日本で，もっと先を見越した防災政策をとる必要性を強く示

している。

終章

第 1章は，不動産価格の変動を，金融市場の不完全性を前提として，住宅金融制度との関連から

検討した研究である。この研究は，不動産価格と景気循環の関係，住宅市場における融資制度の設

計の問題に対して，転居阻害要因と住宅価格変動の分析を通じて，現行制度の問題点と，今後の方

向性を示唆している。

第 2章は，定期借家制度が創設された当初の意図とは異なり，この制度の創設によって最も恩恵

46（568）



を被っているのが，若い低所得家計であることを示すことによって，良質な家族向け賃貸住宅の増

加という当初の政策目的が達成されていないことを，示している。

第 3部の第 3章は，地震発生リスクが，家計や企業の地域選択において，重要な負の環境要因と

なっており，したがって，地域間の生活質指数の格差の一定部分を説明していることを示している。

また，その結果，現行の地震保険市場における地震リスクが異なっても一律な保険料率の設定上の

問題点にも，言及している。

最後に，第 3部の第 4章では，大地震の発生によって，個人の地震リスクに関する認知が変化す

るということを示している。もし，現在の政府の耐震政策が地震リスクを適切に評価していて，そ

のリスクに関して個人が十分熟知しているならば，個人のリスク認知は，大地震の発生によって変

化しないはずである。したがって，本論文の分析結果より，現在のリスク評価と，その大衆への伝

播方法の，双方に関して，耐震政策を見直す余地があるということがわかる。

（経済学部教授）
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