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付録基礎資料(改訂版〕

1.はじめにC1 ) 

本稿は『本誌』第 39巻第 l号に掲載の川越稿「農業発展と誘発的技術変化

一一一日米比較， 1880-1980年一一J(以下，川越 (1Jで引用〉の続編をなすも

のであって，そこでの分析で暗黙の前提として置かれていた諸条件の妥当性の

吟味，検証仮説の定義の明確化等を行なうことを目的としている。その意味で

本稿は川越(lJの分析を補完あるいは拡張するものと位置づけられる。

さて川越(1Jでは資源賦存や農業生産性が両極端に異なる日本と米国の農業

に関して，過去 100年聞にわたる近代農業成長過程において資源賦存が技術進

歩の方向性に及ぼした影響を，ヒックスの誘発的技術進歩仮説の検証という視

点から解明している。より具体的には誘発的技術変化の偏向性を多投入要素に

ついて計測するための分析モデルが提示され，またその場合に偏向性を測るた

めの概念として GCF P(2)が定義された。更にそのモデルによる検証を可能

とするために Sato(17Jによって提唱された 2段階CES型生産関数を計測し，
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それを使って日本と米国農業の 1880年から 1980年における技術変化の偏向性

を計測し，それに対応する要素価格の変化をみることによって，ヒックスの誘

発的技術変化仮説の検証を行なっている。それによれば，日本と米国では技術

変化の偏向性の影響は異なっており，その違いは要素価格比の変動に反映され

る資源の希少性の違いによって説明されることが確認されている。

技術変化の偏向性を農業の集計レベルで計測しようとする試みは従来よりな

されている。その代表的なものとしてトランスログ生産関数に基づいて米国農

業を分析した Binswanger[4J，同じく日本農業を分析した Nghiep[15J，ま

た2段階CES生産関数の先駆的適用例である新谷・速水 [2Jが挙げられよう。

前二者が使用したトランスログ生産関数は川越[1Jおよび本稿で対象としてい

る2段階CES型生産関数よりもフレキシブルな関数であってパラメーターへ

の制約が少ない。反面，大局的安定性をもたず，またGCFPによる検証，特

に本稿第3章で提示する 2つの検証仮説のうち，その一方しかテストできない

という欠点を有している。そこで川越 [lJでは 2段階CES型生産関数を適用

したわけであるが，そのスペシフィケーションが当該分析において妥当である

かどうかについての検討は行なっていなかった。しかし2段階CES型生産関

数が投入要素聞の分離性，代替弾力性一定というバラメーターへの制約を有す

る以上，厳密にはその制約についての吟味を行なっておくことが望ましい。そ

こで本稿ではまずこの点についての検討を行ない，次に川越[1Jで一定とされ

ていた効率性関数の拡張を行なう。計測手続きの厳密化とそれを考慮した生産

関数の計測等を含め，これらは次の第 2章で検討される。続く第 3章ではまず

ヒックスの誘発的技術変化仮説を多投入要素に拡張する場合 2つの検証仮説

が定義できることを提示し，次に第2章で求めた生産関数の計測結果をもとに，

2つの仮説の検証を行なう。

注(1) 本稿は Kawagoe;Otsuka; and Hayami (11)の分析を拡張したものである。

かかる形での報告を快諾下さった速水佑次郎，大塚啓二郎の荷氏に感謝の意を表わ

したL、。

(2) G C F P (Generalized Change in the Factor Proportion)， )11越 (1，18ペー

ジ〕参照。
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2. 分析モデルと生産関数の計測

(1) 検討課題

本章ではまず生産関数のスペシフィケーションについて検討する。川越 (1)

で考えられていた生産関数は労働 (L)，土地 (A)，機械 (M)，肥料 (F)の4

投入要素からなる要素増大型 (factoraugm巴nting)の2段階CES型生産関数

であった。そこでまず第 (3)節で要素増大型のスペシフィケーションについて

考える。すなわち川越[1Jではその効率性関数は時間に関して成長率一定と仮

定されていたわけであるが，それではこれをより一般的な関数型にスペシファ

のイできるのであろうか。またその場合計測結果は変化するであろうか。この

点検討は分析結果の安定性を確認する意味で重要であろう。

次の検討課題は 2段階CES型生産関数を適用することの妥当性であって，

そこで検討すべき前提条件は，

( i ) 投入要素グルーフ。聞の弱分離性，

(ii) 代替の弾力性一定，

の仮定である。川越(1)では労働と機械のグループと土地と肥料のク勺レープに

分類されている。そこで前提条件の(i )について言えば，これは(労働・機

械〉と(土地・肥料)がEいに弱分離可能であると仮定されていることになる。

また前提条件(ii)については労働と機械の聞の代替の(直接〉弾力性(σ.)，

土地と肥料の聞の代替の(直接〉弾力性 (σ2)およびその他のすべての要素の

組合せによる代替の(直接)弾力性 (σ〉が計測期間を通じて一定とされてい

る。この 2つの前提条件の妥当性に関するテストを行なうのが本章の第2の課

題であって，それは第 (4)節で検討される。

第3の検討課題はモデルの特性と計測手続きに関するものである。すなわち，

2段階CES型生産関数の計測は要素市場における均衡条件を利用して 2段

階にわたって行なわれる。まず第 l段階として弱分離可能の前提のもとに(労

働・機械)， (土地・肥料)と分類したグループに関してそれぞれ計測を行ない，
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そこでの計測結果をもとに 2段階目の計測を行なうことになる。ところでここ

で注意すべきは，各投入量の決定は同時に行なわれるはずであるから，第 l段

階目の(労働・機械)グループに関する計測式と(土地・肥料〕グループに関

する計測式はその残差に関して互いに独立でないと考えられることである。従

って第 1段階の計測に通常の最小自乗法 (OLS)を適用するのではなく，方

程式聞の誤差項の相聞の存在を仮定した Zellner[18Jによる S巴巴minglyUn-

related Regression Method (S U R)を適用することが理論的には望ましい。

そこで川越[1Jにおいてもこの SURを第 l段階の計測において適用している。

しかしながら日本の(土地・肥料〉グループに関する計dJ.IJ結果に関して，その

ダーピン・ワトソン比が低く，自己系列相聞の存在を予想させる。ただ日本の

データには戦中期間についてギャッフ。が含まれており，ダーピン・ワトソン比

の値に疑問なしとしないが， SURが方程式問の相関を仮定しでも，同一方程

式内の系列相関の存在を排除した計測方法である以上，そこでの計測結果の安

定性についての吟味が加えられる必要があろう。 lこの点については次節でのデ

ータの改訂をふまえ，第 (5)節で検討を行なう。最後の第 (6)節は上記の三つの

検討課題を考慮した上での 2段階CES型生産関数の計測である。

(2) データの改訂

川越[1Jの2段階CES型生産関数の計測における日本の(土地・肥料)グ

ループに関する計測において，そのダーピン・ワトソン比が低く系列相聞の存

在が予想されることをさきに述べた。また日本のデータには戦時中の要素価格

が得難いために 1945，50年のデータが欠落したものを使用している。しかしな

がら系列相関に関する調整を行なおうとする場合，時系列データの一部欠落は

望ましくない。そこで本章での分析に先立ち，まずこの欠落部分のデータの推

定を行なった。またあわせて米国のデータに関しでも一部推定方法の改善を行

なった。これらの推定方法の詳細は本稿付録，基礎資料(改訂版〕に，また得

られた改訂データは同付録，付表に示した。

なおここで対象としているデータは日本農業と米国農業の 1880年から 1980
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年までの 100年間にわたる時系列データであって，労働 (L)，土地 (A)，機械

(M)，肥料 (F)の投入量と要素価格について 5カ年毎にとられている。要素

投入量に関して，ストック変数(土地・機械〉は表示年単年値，フロー変数(労

働・肥料〉は表示年を中心とする 5カ年平均値，また要素価格は調整の遅れを

考慮して原則として表示年に先立つ 5カ年平均値としている。原データに関す

る詳細については川越 (lJの付録，基礎資料を参照せよ。

(3) 効率性関数の特定化

本稿での検討の対象としているのは要素増大型の 2段階CES型生産関数で

あった。そこで生産関数のスペシフィケーションの検討に入る前に，まずその

効率性関数の特定化を行なおう。

要素増大型生産関数は各投入要素にその効率性関数を乗じたものとして表わ

せる。すなわち，

Q = f(EL(t)L， EA(t)A， EM(t)M， EF(t)F) ….....・ H ・.....・ H ・...・ H ・"(1)

ただしQはアウトプット ，Ei(t)， i=L， A， M， Fは効率性関数であって時間 t

の関数である。川越 CIJではそれを，

Ei(t)=eOtt， i=L，A，M，F.…・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・(2)

と仮定している。ただしんは i要素の効率性係数である。さてこれを成長率タ

ームで書き表わせば，

Ei(t) 
一一一=Oi， i=L，A，M，F .......…・・・…......・H ・・…・・・…・・・・・…・・…・・(3)
Ei(t) 

となる。ただし Ei(t)= aEi(t) /atである。つまり (2)式で定義された効率性関

数は時間に関して成長率一定を仮定していることになる。そこでこの制約を若

干緩和させてより一般的な関数型に特定化することを考えよう。

一般に技術進歩に関する事前の知識なしに任意の効率性関数を生産関数と同

時に推定することができないことは「不可能性定理」として良く知られている。

しかしながら効率性関数に一定の制約を課したもとでの推定は可能であって，

例えば効率性関数が既知の時間の関数からなる未知の線型関数であるとき，そ
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の推定は可能となり得る (Diamondet al. [5J)。すなわち，

ι(が急ん(川， i=L，A，M，F 体)

ここであJ(t)はそのパラメーターが既知の時間の関数であり，01は未知のパ

ラメーターである。

(4)式は一般に推定可能であって(3)，(2)式の労働と機械について言えば，n= 

2のケースで，hLl=l， hL2=0， hMl=O， hM2=1とスペシファイしたことに等

しい〈付。

さて本稿ではこの仮定を緩め，次のようにスペシファイする。すなわち，

Ei(t)=e玄p(Oit+l'tfつ， i=L，A，M，F …...・ H ・..……...・ H ・.....・ H ・-・(5)

あるいは成長率タームで書けば，

Ei(t)= Oi+l'it， i=L， A，M， F……...・ H ・.....・ H ・-・…...・ H ・.....・ H ・..…(6)

これにより効率性関数の成長率は一定ではなく，時間に関する一次関数となる

ことがわかる。もちろんこれ以外にも様々なスペシフィケーションが考えられ

るが，データ数の制約から考えてあまりに複雑なモデルを想定することは計測

上困難である。

注(3) より厳密には Diamondet a1. (5， p. 144)の Theorem5参照。

(4) 川越 [lJで は L，M が A，F と弱分離可能との前提のもとで，L，M と A，F は

それぞれ計測されている。

(4) 生産関数の特定化:2段階CES型の妥当性

本稿で対象としている労働(L)，土地(A)，機械(M)，肥料 (F)の4投入要

素からなる 2段階CES型生産関数は次のように書ける。

ZI=[α(EL(t)L)ーハ+(1ーα)(EM(t).M)-Plr:;;;:..・H ・....…・・…・・・・…・・(7)

Z2= [s(EA(t)A)-P2十(1-s)(EF(t)F)-p2rPi.・・…・・・・・・…・・・…...…(8)

Q =[rZl-P十(1-r)Z2-pr-p…...・ H ・...........・ H ・.....………...・ H ・..…(9)

ただし 0<α く1，O<s<l， O<r<l， -l<p"ー1<P2' -1 <pである。
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ここで代替の〈直接〉弾力性は，

1 1 1 
・・・・(1倒.-l+p.' v2-1+P2' v-1十p

となる。 さらに(7)-(9)式からなる 2段階 CES型生産関数の計測は， 要素市

場の完全競争の仮定のもとに均衡条件より導びかれる次式によって行なわれ

る(的。すなわちまず第 1段階として，

ln(坐)=-p.~11n(よいよベ主)+ム(ihーら)tL} p.+l ---¥1ーα}， pt+1 ---¥ PM } 

十古T(fL-f.V)t2 

n(~\/R)1(PA) 一)=一一一一1n I -，'=-;;-)十一一一lnl-l+」 L(む一δF)t /ρ2+1 ---¥1-s} 
， 
P2+1 ¥PF} ん+1

+~(fA-fF) t2……...........・H ・-…H ・H ・...........・H ・-…(12)
P2十1

を計測し，これより得られた情報をもとに計算した之，22，F.. F，に関して第

2段階目の計測を行なうことになる。

ln(会)=一元ln(占)+占ベ377)+占〈ら-OF)t 

+-E-GMーぞF)t2・H ・H ・.....・H ・..………...・H ・.....・H ・H ・H ・..(13) 
l+p 

ただしえ=e-o.yt一叫え=e-oF1一E叩F〆けt

= P〆OF〆t+和eザF〆t2.(PAA+PFF)
ー 22

さてこの 2段階CES型生産関数(7)-(9)式は 2つの制約条件， (i)弱分離可

能性， (ii)固定代替の弾力性，を前提としているわけであるが，その条件が第

(2)節で示したデータに関して妥当なものであるかどうかを検討するのが本節の

課題であった。以下順に検討しよう。

1) 弱分離可能性テスト

まずさきの4要素生産関数を一般的な形で考える。

Q=f(L，λ1，A，F)…...・H ・.....・H ・.....・H ・H ・H ・..……...・H ・..…...・H ・"(14)
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ここで(14)式が

Q = f(g[L， M]， A， F)・…・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・倒

のように書けるとき，投入要素L，MはA，Fより弱分離可能である (Goldman

and Uzawa [6J)。あるいは別の表現をすれば，もし

3CQM/QL) 一一面正一一=0， x=A，F…...・H ・.....・ H ・.....・H ・.....・H ・H ・H ・.....・H ・..(1倒

dQ ~ dQ 
であればM，LはA ， F より弱分離可能である。ただし QM=~;I' QL=一一dM' ~~ dL。

ここでもし σが homotheticであれば costdualな費用関数も弱分離可能とな

，
 

M
Hノ

。CCM/CL)
=0， i =A，F …..…・・・…・・・・…・・・・…・・…・・・………・・・…...(1力。Pi

dC 
と表わせる。ただし Piは各要素価格，Cj=吾子;で Cは費用関数である。間式

に Shephardの定理を適用すれば，

。CM/L)
=0， i =A，F………・・・…・・・…・・・…………・…・・・….....・H ・..…自助aPi 

を得るが，これは要素投入比率 CM/L)がその他の要素価格 PA，PF の変化か

ら独立であれば¥ M，LがA，Fより弱分離可能であることを意味する〈的。

さて本節冒頭で示した 2段階CES型生産関数の計測式で， (11)式のスペシフ

ィケーションが要素価格に関して正しい，すなわち欠落変数がないとすれば，

(1司式の条件は満されることになる。では逆に同式の条件が満されない，すなわ

ち投入要素L，MがA，Fから弱分離可能でない場合はどうなるであろうか。こ

/ 苅グ¥ / P ¥ 
の場合 ln(竺)は要素価格比 ln(~L 1のみならず，PA，PF の関数でもあり

¥ L ) ¥PM ) 

うるが，その関数型がいかなるものであるかを知ることは出来ない。言いかえ

れば， (11)式を帰無仮説 H，とすれば， その対立仮説 H， は無限に存在し得るわ

けである。そこでここでは次のような関数型についてのテストを行なうことに

した。
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第 l表弱分離可能性に関するテスト，米国

従属変数 ln (MjL) ln (F /A) 

回帰式番号 U 1  U 2  U3  U 4 

定 数 項 Co -1. 525 2.333 一1.173 -2.6コ4

ln (PL/PM) a， O. 142(0. 130) -0.126(0.174) 
独 ln (PA(P1) a2 -0.448(0.265) 

ln (PF/P1) a3 -0.429(0. 160) 

立 ln (PA/PF) b， 0.376(0. 110) 0.452(0.079) 

ln (PL/P1) b. 0.569(0.3ヲ8)

変 ln (PM/P1) b3 0.402(0.239) 

t C. 0.141(0.056) 0.195(0.068) -0.006(0.067) -0.027(0.043) 

数 t2 C5 O.∞4(0.002) O.∞6(0.003) -0.008(0.∞3) -0.∞6(0.002) 

D1 C6 1. 433(0. 339) 0.583(0.522) 1. 247(0. 374) 1. 134(0.294) 

Dt C7 0.243(0.052) 0.133(0.068) 0.240(0.055) 0.205(0.040) 

残差平方和 IO. 1179 I 0.0759 I O. 1335 I 0.0397 
P， D. W. 1 0.997 1. 061 0.997 1. 461 0.996 2目叫 0.999 2.72 

注. ( )内は回帰係数の標準誤差

(0.1179-0.0759)(2 
テスト (a) a2=a，=0，回帰式 (U1，U2) F ~~~":;:~_.~'- 3.60 

0.075ヲ(13

(0. 1335-0.0397)(2 
(b) b2=b，=O，回帰式 (U3，U4) F V'  .-:-~~~-~ ，-.-~" ~， -: = 15.36* 

0.03971 

Fo・05(2，13)=3目 81，Fo.o，C2， 13)=6.70 

ln (そ)引a，ln(吾川ln佐川ln(会)+φ 同

ln (壬)=co+b， ln(云)+ムln(会)+b31n(号)+φ 側

ただし， φ=C.t+C5t
2
十C，DI+C，Dt

であり ，DI， Dtはそれぞれ時間に関する切片およびスロープダミー変数(7〉，

またP1は集計的要素価格指数である(針。

さてここで(1倒，凶)式において帰無仮説 Ho，a2=a3=O， b2=b3=Oが棄却でき

なければ 2段階CES型生産関数の前提となる投入要素グループ間の弱分離

可能性が支持されることになる。これを検証するために(11)，凶)式および(瑚，凶式

について日本農業と米国農業のデータを適用し，後者の前者に対する追加的変
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第2表弱分離可能性に関するテスト，日本

従属変数 ln(MIL) ln (FI A) 

回 帰 式 番 号 J 1 J 2 J 3 J 4 

定 数 項 CO -0.809 1. 254 -0.485 -3.686 

ln (PLIPM) a， 0.187(0.080) -0.090(0. 157) 
独 In (PA/PI) a2 -0. 114(0.218) 

In (PF/P1) a. -0.486(0.257) 

立 In (PAIPF) b， 0.212(0.1如〉 0.54ヲ(0.237)
In (PLIP1) b2 0.215(0.720) 

変 In (PMIPI) b3 0.961(0.580) 

s C. 0.0日 (0.048) 0.061(0.056) 0.059(0.1∞〉 0.203(0.133) 

数 t2 
Cs O.∞5(0.∞12) O.∞6(0.∞3) 一O.∞5(0.∞の -0.∞1(0.∞の

D1 C. 0.886(0.195) 0.323(0.317) 0.366(0.53ヲ〉 0.169(0.87ヲ〕
Dt C7 0.560(0.050) 0.515(0.056) O. 116(0. 128) 0.068(0.148) 

残差平方 和 I0.1968 I 0.1452 I 1. 1518 I 0.8520 
R2， D. W. 1 0.9ヲ2 2.201α993 2. 031 O. 950 1.叫 0.957 1. 16 

注. ( )内は回帰係数の標準誤差

一(0.1968ーO.1452)/2 
テスト (a) の=a3=0，回帰式 CJ1， J2) F='-' ";-，，"-;:.~--"- 2.31 ， ー瓜 1452/13

一(1.1518-0.8520)/2 
(b) b2=b3=0，回帰式 CJ3，J4) Fー =2.2ヲ

0.8520/13 
F O•05(2 , 13)=3.81， Fo・引(2，13)=6.70

数の説明力の有無に関するF検定を行なった。その結果は第 1表と第2表にそ

れぞれ米国と日本について示されている。それによれば米国の土地・肥料の場

合を除いてすべて帰無仮説 H。は棄却されない。米国の土地・肥料に関しては

帰無仮説は 1%水準でも棄却されるが，これは土地単位面積当たりの肥料投入

の増大と賃金の上昇傾向の趨勢的変化がもたらす見かけ上の相関が高いためで

あると思われる。

従って以上の結果より労働・機械と土地・肥料の聞の弱分離可能性を前提と

して分析を進めることが，分析結果に何らかのパイアスをもたらすとは考えら

れない。そこでこの前提のもとに 2段階CES型生産関数のもう一つの前提条

件である代替の弾力性一定の仮定に関するテストを行なおう。

2) 固定代替弾力性テスト
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2段階CES型生産関数は代替の弾力性が一定であることを仮定しているが，

この仮定の妥当性に関するテストを以下で行なう。ただしさきのテストで支持

された弱分離可能性を前提とすることにし， McFadden (13Jによって開発さ

れた方法に従った。すなわち代替の弾力性の変化を認める次のような式を考え

る(9)。

1M ¥ I PL ¥ Px¥2 
ln('~. )=co十a，ln(;，一)十a2(a，十マ，"")十φ・H ・H ・-… H ・H ・.....・ H ・-凶

¥.LJ ¥iMI ¥ iLI  

I k' ¥ I P. ¥ P_ ¥ 2 

ln (主)=ω，ln(芳 )+b2(b，十云)+φ ・… … …・ ・・・・倒

ln(を)=co+c，ベ交いc2(c3+去f+o 凶

ただし φ=d，t+dst
2十d6DI+d，Dtであり， 変数の定義は(1幼，側式と同様であ

る。

さてここで凶~凶式においてもレ席無仮説 Ho:ぬ=0，b2=0， C2=0が棄却さ

れなければ， 2段階CES型生産関数の l段階目である労働・機械関数と土地・

肥料開数および2段階目について代替の弾力性一定の仮定が支持され，従って

2段階CES型生産関数への特定化が支持されることになる。

本節前半の弱分離可能性テストの場合と同様に，目:本農業とう~国農業 1::関し

て位1)-凶式についての計測を行ない， 非線型項の追加的説明力に関するF-検

定を行なった(10)。 その結果は第 3表，第4表に示されている。 それによれば

全6ケースのうち，日本の土地・肥料関数を除いた他の 5ケースにおいて帰無

仮説は棄却されず，代替の弾力性一定の仮定がほぼ支持されることを示してい

る。

注(5) 計測式刷-(1請の導出方法およびその理由については川越 (1，25-29ページ〕を

参照せよ。ただし効率性関数は本稿前節で与えられたものを使用している.

1M¥ I p，¥ 
(6) 根本 (3)は凶式の関係より直ちに ln(-;-)=α。+σln( 二と)+~ん lnP.: を導

¥LJ ¥PMJ 

き，s.* 0に関するテストを行なっているが，右辺第3項の絶対価格のスペシフ

イケーショ γ には若干疑問が残る。

(7) これらは本稿の最終的な生産関数の計測に使用する変数と一致させるために導入
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独

立

変

数

第3表固定代替弾力性に関するテスト(米国〉

従属変数

回 帰 式 番 号

第 l 段階

l刈

U 5 U 6 

定 数 項 ペー1.090(0. 451) -0.693(0.466) 

ln (PL!PM) a，! 0.523(0. 313) 

(a，+(PM!PL))' a2 -0.221(0.166) 

ln (PA.!PF) b， 0.439(0. 114) 

(b3十(PF/PA.))'b. -0.046(0.031) 

ln (I~Z'/Þz，) c， 

(c，+(長'z./pz，))'c.

t d， 0.135(0.055) 0.071(0.(胞の
t' d5 0.005(0.003) 一O.∞4(0.∞4)

DI d. 1. 602(0. 355) 0.884(0.434) 

Dt d， 0.264(0.054) 0.191(0.063) 

第 2 段階

ln (2';乙)
U 7 U8  

O. 104(0. 467) 1. 352(0. 665) 

0.004(0.372) 0.701(0.437) 

-0.239(0. 100) 

0.040(0.072) 0.024(0.063) 

-0.∞8(0.∞5) -0.∞5(0.∞4) 

一0.013(0.491) 0.324(0.452) 

0.082(0.076) O. 118(0.068) 

残差平方和 IO. 1046 I O. 1152 I O. 1498 I O. 1067 
R" D. W. 1 0.997 1. 061 0.997 2.刈 O.990 1. 151 O. 990 1. 34 

注. ( )内は回帰係数の標準誤差.

a3=O.6389，ん=0.3543，C3= 1. 6016 

テスト (a) a，=O，回帰式 (Ul，U5) F=C0.1179-0・1046)/2=0.83
O. 1046113 

(0. 1336-0. 1152)/2 
(b) b，=o，回帰式 (U3，U6) F '-"-;-"，-;;:n--.n-=1.04 

0.1152(13 

(0. 1498ー O.1067)/2 
( c) c.=O，回帰式 (U7，U8) F =一一一一一一一一 =3.08

O. 1067113 

Fo・05(2，13)=3.81，Fo.O!C2， 13)=6.70 

されてL、る。第(6)節を参照せよ。

(8) ここでの集計的要素価格指数の定義については川越 (1，45ページ〕の注岡を参照。

(9) テストの詳細については McFadden[13Jを参照せよ o

~同式岡の計測のために必要な 2，， 22 ， jうbP2 は(7)， (8)，凶式より求められるが，これ

らは第 1 段階における代替の弾力性一定を前提としているから，手続~的にはテス

トは2段階的にわたって行なわれることになる。従って岡式の計測に使用した変数

は第(6)節の最終的な生産関数の計測により得られたパラメーターより計算されたも

のである。
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第4表固定代潜弾力性に関するテスト，日本

従属変数

回 帰 式 番 号

定 数 項 Co 

10 (PL/PM) a， 

(a，+(PM/PL))' a. 

10 (PjjPF) b， 。3十(PF(P，U)2b. 

10 (pztf企z.) C， 

(C3+(PZ，/PZ1))'C， 

t d. 

t2 ds 

Dr d. 

Dt d， 

第 1 段階

10 (M/L) I 10 (F/A) 
J 5 J 6 

-0.924(0. 188) 4. 298( 1. 059) 

0.289(0.083) 

-0.026(0.011) 

1. 280(0. 257) 

-0.081(0.017) 

0.041(0.043) 0.248(0.076) 

O.∞5(0.∞>2) 0.012(0.∞5) 

1. 001(0.177) -0.390(0.382) 

0.633(0.054) -0.094(0.093) 

第 2 段階

10 (主';2，)

J 7 } 8 

-0.414(0.332) -1. 516(0. 617) 

0.088(0.303) 0.7∞(0.406) 

-0.305(0. 149) 

一O.∞8(0.096)-0.042(0.回9)

-0.012(0.∞4) -0.010(0.∞3) 

0.329(0.317) 0.551(0.307) 

-0.293(0. 15り-0.285(0. 145) 

残差平方和 I0.1410 I 0.4441 I 0.4646 I 0.3573 
R'. D. W. I 0.994 2.601 0.979 1. 191 0.973 し381 O. 978 1. 77 

注. ( )内は回帰係数の標準誤差.

a3=ー1.7330， b3=5.8432， C3= -2. 5900 

〔0.1410ー O.1146)(2 
テスト (a) a2=0，回帰式 (Jl，}5) F='-'-;-".-;:，-~--n-= 1. 50 

O. 1146113 
0.1519-0.4441)(2 

(b) b2=0，回 帰 式 (J 3， J 6) F = ". --;'" ，-: :， ~--n -= 10. 36* 
0.4441113 

(0.4646ー 0.3753)/2
( c) C2=0，回帰式(J 7， J 8) F = ，_. --A--M~-:; ::~--n -=0.30 

0.3573/13 

Fo.os(2， 13)=3.81， FO.Ol(2， 13)=6.70 

(5) 系列相聞の存在

本章第(1)節で述べたように，川越 (1)の生産関数の計測において日本の土

地・肥料関数のダービン・ワトソン比が低く系列相関の存在が予想された。も

ちろん本稿では効率性関数のスペシフィケーションも異なっており，系列相聞

に関して従来と同様の結果が得られるかどうかは不明であるが，系列相関の存

在を考慮した計測手続きを併せて適用することによって，系列相関の存在に対

する分析結果の安定性をテストすることが出来よれまたこれらの検討を行な
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うに際して，データにギャップがあるのは望ましくない。そこですでに第(1)節

で述べたように戦時中のデータの推定等を行なっている。本節は2段階CES

型生産関数の 1段階自に適用する計測手法である Zellner(18Jによる Seem-

ingly Unrelated Regressions Method (以下SURと呼ぶ〉において，系列

相関の存在が予想される場合の許測手続きを示したものである。

SURは Zellner[18Jによって最初に開発され， Zellner and Huang (20J 

によって拡張された。またその小標本特性についてZellner[19J， Kmenta and 

Gi1 bert [12J等によって検討が加えられたが，その後SURに関する文献は非

常に多く，また計測方法そのものに関する説明は多くの計量経済学の教科書で

触れられている(11)。従ってここでは SURそのものの説明は最小限とし，系

列相関の存在を考慮したSURの推計方法を中心に検討を行なれただし本稿

で扱っているのは 2本の方程式体系であるから，以下 i=2のケースに限定し

て議論を進める。

回帰方程式を，

Yi=Xisi+Ui， i =1，2 ・H ・H ・..………...・ H ・H ・H ・..……...・ H ・.....・ H ・..臥)

とする。ただし従属変数出は Txlベクトル，独立変数Xiは TxM行列，

siは回帰係数でMxlベクトル Uiは残差項で Txlベクトルである。これ

より回帰方程式体系は，

[;;]=[UIi;]+[;;] 
あるいは，

y=Xs+U・H ・H ・.....・ H ・H ・H ・.....・ H ・.....・ H ・.....・ H ・.....・ H ・.......・ H ・...…凶

と書ける。ただし y，X，s，U はそれぞれ倒式の対応するブロック・ベクトルあ

るいは行列を意味する。さて，まず回帰方程式体系側あるいは凶式において，

残差項は方程式間で相関しているが，各方程式内での系列相聞は存在しないと

仮定しよう。このとき岡式の分散・共分散行列は，

「σ，，1σ門Il
E(uu')=2J=1 ~": ~..: I ...・ H ・-…....・ H ・....・ H ・...・ H ・...・ H ・..… H ・H ・..間

Lσ..1σ221J 
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ただし IはTxT単位行列であり， σij=E(UitUjt')， t = 1，…，T。さて凶式は

あたかも単一方程式であるかのように見なすことができるから，sの最良線型

不偏推定量Fは AitkenのGLS推定量として，

s = [X'2::t'XJ-'X'2]-ly'・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・・凶

で与えられる。しかしながら2]-'の値は一般に知ることができない。そこで凶

式で示される各方程式にOLSを適用し，その残差項より推定された2J-lを凶

式の2J-lに置きかえたものが Zel1nerによる SUR推定法である。

さてここで残差項に対する制約をゆるめて 1回の自己相関AR(1)の存在

を仮定しよう。すなわち，

Uit = PiUU-l +eit ...・H ・..…...・H ・H ・H ・.....・H ・......・H ・..…...・H ・...・ H ・-・・位幼

とする。 ただし E(φ仇向ωZ“tο)=0，E恥(令E向向ωω…z“仙仇te向向E釘印z日叫s 1 0 ' ， t寺#と S

Parks [16Jによれば，このときの分散・共分散行列は，

刊
明
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と表わせる。このとき Aitkenの GLS推定量は凶)式と同様に，

s = [X'n，-lXJ-1X'n，-ly ...・H ・.....・H ・..…....・H ・-…....・H ・..…...・ H ・-・・・同

で得られる。ここで的j，Piが既知であったとしてもn，-lはこの場合 2Tx2T

行列であり，計算は困難である。

そこで次のようなデータの変換が一般に行なわれるo

Yit*=Yit-PiYit __ ，: t =2・ T1....H・H ・.....・H ・.....・H ・..…附
X山 *=Xikt-piX仰向"・・，.Lr 

あるいはマトリクス表示では，
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Yo*=PoY， XO*=Po* 

iPlI ol n i-Pi 1 0…011 =|o pJ， pp! ? -pa ト.11t ............. ・・・ … 仰)

100  0…1 I I 

である。ただし Piiは (T-1)xT行列であって，これより GLS推定量の

近似値として，

I3o= [X. *'2.J-1Xo*J-1Xo*'2.Jヴ。*…・・・ H ・H ・....・ H ・..…・ … H ・H ・..…・…(掛

を得る。

さて岡式による推定において，一般には σij，Ptは未知であるから実際の推

定手続きは次のようになろう。すなわち，

(i) 個々の方程式。4)式〉に Cochrane-Orcutt推定法等を適用することに

よってんを推定する。

(ii) 次に附式の Piをんに置きかえて Yit*，Xikt*を求める。

(iii) 上記手続きで得られたデータ・セット Yo*，xo*に関して SURを適

用する。

この方法は計測手続きが比較的簡単なので多くの文献で扱われている(12)。

ここで問題は師)式によるんは第 l期の観測値を含まないデータ・セットより

推定されたものであり ，sと比較して効率性において劣る点である。推定量ん

は Parks(16Jによって漸近的には効率的であることが示されており，また漸

近的には一致推定量であるが，その小標本特性については議論が分かれている。

Judge et al. (1OJは不明であるとしており，他方 Maeshiro(14Jは小標本で

特に Pi>0かっタイム・トレンド項を含むような場合，戸。の効率性は Aに比

較してはるかに劣り， OLS推定量にも劣りうるとしている。そしてそのよう

な場合には，方程式聞の残差の相関と各方程式内の自己相聞とを同時に考慮し

た推定方法が望ましいとしている。

そこで以下では Maeshiro(14Jによって最良であるとされた推定方法を，

Judge et al. (lOJによって示された手続きに従って展開しよう。まず倒式に

おいて，。に関して次のような変換行列Pを定義する。
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-・・(36)
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P!1P=Lj， 

P=[1;:よ]

ただし αりは以下の条件を満すものとする。

-・・0司べ=[:::よ]
。12 ， 

1-P1P2 I 

σ22 

1-p; ...J 

LJ=A!1o.4'， 

「 σ11
!1n= r一一一一一

リ I1-Pl' 

|σ21  

L 1-P2P， 

このとき変換された変数より GLS推定量ば，

s = [X*'Lj-1Xη-lX*'2:;-γ…・・・・ 一…・ .....・ H ・-…H ・H ・...…...........(38)

となる。ただし，

X*=PX， y*=Py ………・・・・・・・…・・・・・…・・・……………・・・・…・・・ …・・・・倒

〉 ・・附

Yit*=y“-Piyit_" i =1，2; t =2，…，TJ 

であり ，X*， y*は第 1期の観測値を含んでいる。すなわち，

Yil*=2jαijYil' i =1，2 

さて，Uij， Piが未知であるときの倒式の実際の推定量は次の手続きによって

求められる。すなわち，

個別方程式伯母式〉ごとに Cochrane-Orcutt推定法等を適用すること

によって Piを推定する。

Yit*=Yit-P iYit-l 
i =1，2; t =2，・"， T

Xikt*=X出 - PiXikt_，J 

( i ) 

(ii) 

y。〆=X。グrio+Ui，i =1，2についてOLS推定法を

これ

...... 

Ui=Yoグ-XOi*riO

の変換を行ない，

適用する。

上記の回帰式より残差ベクトルを推定する。(iii) 
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より σげの推定量を Uij=uiu//(T-1)として求める。

(iv) 以上の手続きより推定された aij， かを倒，例式に適用してあj を推定

し，これより第 1期を含む観測値をね0)式に従って変換する。これによっ

て倒式で示された X*，y*が求まったわけである。

(v) 上記 Xへy*をSURに適用して Pを推定する。

以上で系列相聞が存在する場合の推定手続きに関する準備ができたので，本

章(1)-(4)節の結果をふまえて，次節では生産関数を計測する。

注(11) 例えば ]ohnston(9， pp.337-341Jを見よ。

(1司 例えば Harvey(7， pp.216-219Jを見よ。

(6) 生産関数の計測

前節までの分析で 2段階CES型生産関数への特定化の妥当性のテストと

効率性関数の特定化を行なったので，本節ではいよいよ第(1)節で示したデータ

に関して生産関数の計測を行なうことにする。計測式は第(2)節官頭で示した白1)

-(14)式であるが，川越(1Jの分析に合わせて時間に関する切片とスロープ・ダ

ミ}変数を加えることにし，米国については川越[1Jと同じく 1930-1980年に，

日本に関しては戦時中のデータを補ったため，戦後の期間に関して付けること

にし， 1950-1980年とした。また第 1段階の計測(凶， (12)式)には方程式聞の

残差の相関を考慮して SURを適用し 2段階目にはOLSを適用した。その

結果は第5表に示されている。

さて川越 C1Jで予想された系列相聞の存在についてであるが，第5表の計測

結果についてみればそのダーピン・ワトソン比は全般に改善しており 6ケー

スのうち 2ケースが系列相関なし，残り 4ケースは判定不能となっている。従

って第(5)節で検討した，系列相関を考慮した計測方法を適用する必然性は薄ら

いだが，判定不能領域にあるダービン・ワトソン比に関する検討を行なう意味

で第(5)節で提示した方法による計測を行なった。ただしダーピン・ワトソン比

が判定不能領域にあるのは米国の労働・機械関数と日本の土地・肥料関数であ

るので，これらについて Cochrane-Orcutt法を適用し， それより得られた戸

ノ".
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回 帰 イ示 数

回帰式番号 タイム. タイム・ タイム・ダミー R' S.E. D.W. 
i定数項 1要素価格 トレ γ ド

トレンド の 2乗 切片|スロープ

米国

l段階目

(R 1) 機械/労働 -1.518 O. 166 0.141 0.004 1. 426 0.241 0.075 1. 06 

(MjL) (0.268) (0. 109) (0.286) (0.∞2) (0.286) (0.044) 

(R2) 肥料/土地 -1. 179 。目 383 O.∞B ← O.∞8 1. 253 0.240 0.080 2.20 

(FjA) (0.296) (0切り (0.057) (0.002) (0.316) (0.047) 

2段階日

(R3) 0.104 O.ω4 0.040 -0.∞B -0.013 0.082 0.987 O. 100 1. 15 

(0.467) (0.372コ (0.072) (0∞5) (0.492) (0.076) 

日本

l段階目

(R4) 機械/労働 0.816 O. 192 0.066 O.α)5 0.890 0.561 0.097 2. 18 

(MjL) (0.175) (0.068) く0.040) (0.∞>2) (0. 165) (0.043) 

(R5) 肥料/土地 -0.497 O. >203 0. 057 -0.005 0.380 0.118 0.234 1. 01 

(FjA) (0.4ω) (0. 1的〉 (0.085) (0.∞5) (0.456) (0. ¥08) 

2段階日

(R6) 0.414 O. 088 -0.∞8 -0.012 0.329 -0.2ヲ3 0.973 0.176 1. 38 

(0.333) (0. 303) (0.ω6) (0.∞4) (0.317) (0. 159) 

2段階CES型生産関数の推計結果，第5表

ド、d

<c 
2段階自は OLSによる.

注. ( )内は回帰係数の標準誤差.

l段階目は SUR(Seemingly Unrelated Regressions)推定法，
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系列相関に対する調整のための変換パラメータ-Piと第 l期の観測値

回
日

(R 7) I (R 8) ICiw)l 

片付1Hz拍手|手間|目問手

(Rll) 

本国米
号 1)番式帰

第 6表

変換パラメーター

第 l期の観測l値2)

従属変数

独立変数

要素価格 ln (P;jPj) 

Fイム・トレ γ ド t 

Fイム・トレ γ ドの 2乗 t2 

Fイム・ダミー(切片) Dj 

Fイム・ダミー(スロープ) Dt 

0.6654 

数

Pi 

変属従

-2.2405 

-2.2644 

-12.3175 

197.0804 

O 

O 

-0.8486 

-1. 48291 -2倒 01 -1. 26お

ー13.51851ー16.20431ー16

21~. 29621γ25j  

-4.0225 -2.6038 ln (x;/Xj) 

注. 1)第 7表の各国帰式番号に対応.

2)推定方法は本文第 2章(5)節参照目第 2期以降の観測値は Xit*=XitーんXit-l

により求める.

を第(5)節の計測手法に適用した。

のデーター・セットは第6表に示されている。また計測結果は第 7表に示され

計測に使用した戸および作成した第 1期日

ている。それによれば米国の労働・機械関数の要素価格の係数は負となってお

また日本についても非常に小さい値となっている。従って共に 2段階自の
，
 

n円
ノ

またここで注目すべきは

このことはよりダービン・ワトソン比にほとんど改善がみられない点である。

複雑な構造の系列相関の存在を予想させるものではあるが，

計測へ移ることは不可能あるいは非常に困難である。

サンプル数が 21

それらを考慮した推定方法を考

えることは適当ではないであろう(Judgeet aZ， [10])。従って以下では第5

表の計測結果について検討しよう。

と少ない本稿の分析のようなケースにおいて，

第5表の計測結果と川越 [1Jのそれとはデータ系列や効率性関数のスペシフ

ィケーションが異なっているのでそのまま比較することは出来ないが，要素価

格の係数に関して言えば第 1段階についてはほぼ同ーの値が得られている。第

かっ有意でなくなっている。こ2段階については日本，米国共に値が小さく，
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系列相関の存在を考慮した 2段階CES型生産関数の推計結果

回 f議 係 数

回帰式番号 従属変数 タイム・ タイム・ タイム・ダミー R' S. E. D.W. 
定数項 要素価格 トレ γ ド

トレ γ ド の 2乗 切 片|スロープ

米国

l段階自

(R 7) 機械/労働 -0.172 -0.177 0.340 O α)9 0.203 0.066 0.098 1. 37 

(M/L) (0.178) (0. 106) (0.078) (0.∞4) (0.430) (0.070) 

(R 8) 肥料/土地 -0.701 0.360 0.071 -0.∞5 0.750 0.171 0.086 1. 98 

(F/A) (0.275) (0.080) (0.052) (0.∞2) (0.295) (0.045) 

日 本

1段階目

(R 10) 機械/労働 -0.810 0.189 0.069 O.α)5 0.884 0.560 O. Cヲ7 2.20 

(M/L) (0.175) (0.068) (0.040) (0.∞2) (0. 165) (0.043) 

(Rll) 肥料/土地 -0.698 0.016 一0.286 -0.026 2.032 0.535 0.176 1. 52 

(F/A) (0.198) (0. 104) (0. 142) (0.∞8) (0.611) (0. 180) 

第 7表

降、3
ド吋
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れは効率性関数の 2乗項との相関が高いためであること等が考えられるが 2

段階目の要素価格の係数，すなわち代替の(直接)弾力性。は一般に 1段階目

に比較して小さいと考えられる。従って以下の分析ではここで得られた値を使

用することにした。

3. 仮説の検証

(1) 誘発的技術変化仮説の拡張と 2つの定義

本章では前章の分析で得られた生産関数の計測結果をもとに，ヒックスの誘

発的技術変化仮説の検証を行なうわけであるが，それに先立ち，ヒックスの仮

説の拡張に伴う若干の概念の整理を行なう。

誘発的技術変化(Inducedlnvention)の概念を最初に提唱したのは Hicks

であるが，彼は 1932年に公刊された著書 TheTheory of Wagesの中で次の

ように述べている。

「…資本節約的技術変化の明らかな例を見出すことは非常に困難である。他

方労働節約的技術変化は非常に一般的である。…労働節約的技術変化が支配的

である真の理由は…生産要素の棺対価格の変化それ自身が技術変化への刺激で

ある点であって，相対的に高価となった要素の使用を節約しようとする方向へ

技術変化が向けられるということである。…J(Hicks [8， pp. 123-124J)。

ここで重要な点は労働と資本という 2要素のみが考えられている点であろう。

これに対して本稿では 4要素が考えられているので，上記のヒックスによる仮

説を多投入要素に拡張する場合に関しての再定義を行なう必要がある。

まず考えられる 1つの定義は，多要素のうちから任意の 2要素を取り出して，

その 2要素に関しての仮説を示すものである。これは言わば，パーシャルな仮

説と言えよう。もう 1つの定義はある投入要素に注目して，その他の要素を何

らかの形で 1つに集計した集計的要素を考え，これと注目した要素の間であた

かも全要素が2つであるかのように考えるものである。これは前者に対して言

わばトータルな仮説と言えよう。そこで以下では前者を部分仮説，後者を総合
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仮説と呼ぶことにする。

さてこれらを川越[1， 18ページ)(3-9)式で定義された次式に沿って考えよ

ヲ。

会si三と一三斗=会Sj(1-ω(~i _ ~jì 
沖 iUj¥-g包 XjJ #i¥p;:-Pj) 

I EI Ei¥ 
+LJSj(1-O'ij)( -竺土ー十三一1..….....・H ・.....・H ・担1)

j手'j-J，- -'J./ ¥ Ej Ei J 

ただしめ，Xj， Ejはそれぞれj要素のファクター・シェア，要素投入量，効

率性関数であり， また σげはし j要素聞のアレン代替の偏弾力性であるとす

る。

式凶の左辺は GCF Pi (一般化された要素比変化率)であり i要素につい

ての他のそれぞれの要素との相対成長率をファクター・シェアで加重平均した

ものである。また右辺第 1項はGCFPiのうち要素価格の変化に起因する代替

部分を示しており，右辺第2項は技術変化のパイアスに起因する部分を示して

いる。 つまり GCFP包は投入要素が多数の場合において，技術一定のもとで

の要素代替部分と要素価格比一定のもとでの技術変化部分に分解できるわけで

ある。

ここでまず投入要素が X"X2 の2要素のみである場合を考える。 このとき

刷式は，

X， X2 (P， P¥ /¥  
一一 = -0'( ~l __斗+(1-0')(主-E}X， X2 

- ¥ P， P
2 
J ，，- -./ ¥ι/  -・・・・・・・附

と表わせる o ただし σは要素 1，2問の代替の弾力性であり， この場合アレン

の代替の偏弾力性と代替の直接弾力性は一致する。この仰)式に沿って Hicksの

仮説を定義すれば次のようになる。すなわち，もしX，に比べてX，が相対的に

I p， p?¥ 
つ まりト一三一1>0のとき，より高価となった要素である

¥P， P2 J 
高価になれば，

I _ 1¥I E? 
X，を節約する方向へ技術変化は誘発されて進む。すなわち ¥1 --;-) ¥ i: -
2)<Oが成立する。また 2要素の場合，代替の(直接)弾力性の定義より
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(P， P2 ¥ _ ^ _.. -"--~ ... ~ ，..  ( 
常にσ>0であ る か ら ， 防 一 刻>0であれぽ要素代替の方向は σ伝

一 芸)<0 となる。従ってこの場合もし仮説が成立すれば，要素代替の変化

の方向と技術変化パイアスの方向は常に一致する(13)。

さてこれを要素が多数 (nミ3)の場合に拡張して考えよう。まず刷式につ

いて右辺の各項毎に，その対応する構成要素をそれぞれ取り出して比較したの

が部分仮説である。すなわち，要素Xjに比べてXiが相対的に高価になるとき，

/ P包 Pi¥
つまり l~一一一土) > 0のとき，より高価となった要素である Xiを節約する

¥Pi Pj ) 
/ Ei Ei¥ 

方向へ技術変化は誘発されて進む。すなわち Sj(lー συ)( ;'J一一一lくOが
¥Ej Ei) 

成立すれば仮説が支持されることになる。ただしこの場合 σげはアレンの代替

の偏弾力性であるから，もし要素 i，jが補完財であれば σり <0となる。この

とき要素代替の方向は逆転することになる。

さて次にもう lつの定義である総合仮説について検討しよう。今，要素 iに

注目してその他の要素を集計するわけであるが，何1)式の右辺各項はまさにそれ

に対応している。ここで右辺第 1項は要素代替を示しているので，対応する要

素価格の変化として示せば，

!!， <' (Pi Pj¥ Pi ..!!，，， Pj 
2JSj卜一一一 一)=一一 -2JSj一一…・・…・…・………………・・…回)
J肖¥Pi Pj / Pi ア Pj

である。とれば要素価格 P色の成長率を，その他のナベて Ciも含む〕の要素

価格の成長率をファクターシェアで加重合計した投入要素価格指数でデフレー

トしたものと考えられる。ここで要素 iの価格がその他のすべての要素の平均

/ Pi Pi¥ 
的成長率よりも高ければ，すなわち， L:Sf(--;一一←;f-l>0であれば， より

¥Pi Pj) 

高価となった要素である Xiを節約する方向に技術変化は誘発されて進む。す

(Ei Ei ¥ 
なわちL:Sj(l-σij)トーと一一一 )<0が成立すれば仮説は支持されることに

J手i¥Ej Ei) 

なる。

さてこの総合仮説と部分仮説を比較してみよう。技術変化のバイアスについ
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ては部分仮説での各要素を単純に加えたものが総合仮説になっているが，要素

価格の変化については附式からわかるように部分仮説の各要素にそのファクタ

ー・シェアを乗じて加えたものになっている。従つである要素に注目して，部

分仮説がすべて成立しでも総合仮説が成立するとは限らないが，逆に部分仮説

の一部が成立しなくても総合仮説は成立しうる。しかし価格の変化率や弾力性

が極端な値をとらない限り，部分仮説の成立は総合仮説の成立を十分に予想さ

せると言える。その意味で両仮説は相互に補完的であるが，部分仮説の方がよ

り強い仮説であると言えよう。従ってこれら両仮説とりわけ部分仮説の成立が

長期的に観察されるならば，ヒックスの誘発的技術変化仮説は強く支持される

と考えられる。

最後にこれら 2つの仮説の定義をより明確に示しておく。

仮説 1 (部分仮説〉

i要素に関して，

Pi Pj ・世 ! Ej Ei¥ 
もし，五一三す雲 o~ (7)とき ~Sj(1ーσij) 防- E; )歪Oであれば，ヒック

スの誘発的技術変化仮説は i要素のj要素に対する相対的関係において支持さ

;h，る。

仮説II(総合仮説)

i要素に関して，

!:!. ~ (Pi P，¥!:!.  ~ ，. ， (Ei E乙¥
もし， pl子訪問のときrj(1-mj〉EJ-E7)至。であれ

ば，ヒックスの誘発的技術変化仮説は i要素に関して総合的に支持される。

注(1司 ただし σ>1のときは要素価格比の変化の方向と対応ずる効率性関数の変化の方

向が逆転することには注意を要する。

(2) 仮説の検証

本節では，第2章での生産関数の計測結果に基づき，前節で提示した2つの

検証仮説を日本農業と米国農業に適用することによって，誘発的技術変化仮説

の検証を行なう。
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第B表技術変化のパイアスの計測のためのパラメーター値(各期間平均値)

国 名 米 国 日 本

期 間 1925年 1980年 lヲ40年 1980年

アレ γ代替の偏弾力性

σLM  0.226 0.231 0.258 0.263 

σAF l. 409 1.2ヲ6 0.384 0.344 

その他。 0.004 o.∞4 0.088 0.088 

ファクター・シェ ア

SL 0.540 0.403 0.509 0.407 

SA o. 190 0.310 0.104 0.186 

S M  0.251 0.237 0.288 0.23ヲ

SF  0.019 0.051 0.099 0.208 

効率性関数

(肥料 (F)を基準とする相対値〕

L 0.209 0.580 0.073 0.446 
-0.003 t -0.∞3 t -0.007 t -0.007 t 

A 
0.012 0.377 0.072 0.220 
-0.013 t -0.013 t -0.007 t -0.007 t 

"'~，J 
0.041 0.123 -0.∞9 -0.330 
-0.008 t -0.008 t -0.013 t -0.013 t 

タイム・トレンド t(1960年=0) -11. 5 -10 2 

効率性係数2}

L 0.243 0.583 0.136 0.433 

A 0.390 

Af o. 129 0.130 I 0.112 I -0.356 

注. 1)σLA=σLF=σ1IIA=MF=σ 

2)効率性係数は効率性関数に tの各期間平均値を代入したものである.

まず第8表に仮説の検証に必要なパラメーター値を示した。これらは第2章

第5表の生産関数の計測結果より求めたものであり，ダミー変数等より区分し

た2つの期間の平均値となっている。ただし効率性関数はふ+fitであるが，

ここでは個々の係数値ではなく tの各期間平均値を代入して計算した効率性

関数の当該期間の平均値であって，すべて肥料の効率性関数値からの差として

表わされている。またアレンの代替の偏弾力性も各期間のファクター・シェア

の平均値を使って求めた(14)。

第8表によれば，アレンの代替の偏弾力性の値はすべて正となっており，各
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投入要素がすべて代替関係にあることを示している。また日本と米国の各期間

とも σAFが最も大きく，次いで σMLそして σが最も小さくなっている。ここ

で考えられているアレンの代替の偏弾力性は技術一定のもとでの比較的短期の

等量線に関するものであるが，これらの値は肥料と土地が最も代替容易で，つ

いで労働一機械，そしてその他の投入要素の組み合わせでは非常に代替困難で

あることを示している。これは地価に比較して肥料価格が下落したとき，土地

面積当たりの肥料投入を増加させることは短期的にも比較的容易に行ない得る

が，賃金に比較して機械，例えばトラクダーの価格が下落したとき， トラクタ

ーを増加させることは短期的には肥料の増投ほど容易でないためであろう。ト

ラクターはその運転手と 1対 1に対応しているから労働力との代替は機械の大

型化等によって行なわれよう。この場合機械の償却期間の存在等を考え合わせ

れば， σAFよりも σMLの方が小さいことは十分予想できる結果である。またそ

の他の投入要素の組み合わせの間での代替の弾力性が極めて小さいことは当初

の弱分離可能性の前提とも合わせて妥当な結果であると考えられる。

ただ米国の σが極めて小さく，またσAFが1を超えていることには注意を要

する。第2章 (6)節で述べたように米国の 2段階目の計測において要素価格の

係数が有意に得られておらず，かなり低めになっている可能性があったが，こ

こでのアレン代替の偏弾力性σは注凶)より明らかなようにこの要素価格の係数

とそのまま対応しており，またσAFはこれらをもとに計算されているから， σ

が小さければσAFは大きくなる傾向がある。従って米国の σが日本のそれと同

様かあるいはそれよりも多少大きい値として求まれば，米国の σAFも1あるい

はそれ以下の値へ修正されることになろう。しかしながらこれらの弾力性の値

が以下の仮説の検証結果に大きな影響を与えるものではない。

さて第8表のパラメーター値を仮説 1(部分仮説〉について適用した結果が

第9表 (a)，第 10表(乱)にそれぞれ米国と日本に関して示しである。これらの結

果を川越 (lJのそれと比べれば基本的には同一であるが，符号条件の整合性と

いう見地からは若干の改善が見られる。

最初に第9表(的の米国の 1880-1925年について検討してみよう。まず表の
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第 9表米国農業(1880-1925年ヲ30-1980年〉における要素価格の

相対的変化と技術変化のパイアス

(a) 部分仮説の検証

j ¥i 

(単位:%/5年〉

1 労働|土 地 | 機 械 | 肥 料
(L) I (A) I (M) I (F) 

1880-1925年

要素価格の相対的変化1)

L 0.9 -12.7 -14.8 

.4. -0.9 -13目 6 -15.7 

λI 12.7 13.6 ← 2.1 

F 14.8 15.7 2.1 

技術変化のバイアス 2)

L 5. 7* 7.1 13.1 

A. -2.6* 0.2 -1. 4* 

J，f -2.5 -0.2 2.4 

F -0.4 0.1* -0.2 

lヲ30-1ヲ80年

要素価格の相対的変化

L -0.6 -5.9 -20.8 

A 0.6 -5.3 -20.2 

λI 5.9 5.3 -14.9 

F 20.8 20.2 14.9 

技術変化のバイアス

L 7.7 14.2 23.4 

A -4.5 6.1 -2.7* 

λj -10.ヲ -8.0 4.0 

F -3.3 0.7* -0.7 

〔b) 総合仮説の検証

1880-1925年

要素価格の相対的変化(加重平均〉

技術変化のバイアス(総効果〕

2.5 

-5.6 ::;」 一日 -J:: 
1930-1980年

要素価格の相対的変化(加重平均〉

技術変化のバイアス(総効果〕

p， p， 
注(1) 1) ~_ -;"'J 

Pi Pj 
I E， Ei¥ 

2) Sj(I-σij)( ;J _ ;" ) 
J ¥... - (，J¥Ej Ei) 

(2) *印は誘発的技術変化仮説と整合的でなし、変化を示す.

3.2 

*
 

5

4
・

•. 内

4

円
U

-2.8 

19.5 

-17.8 

24.7 -18.8 



2段階CES型生産関数の計測と誘発的技術変化仮説の検証 29 

第 10表 日本農業 (1880-1940年， 1955-1980年〉における要素価格の

相対的変化と技術変化のパイアス

(a) 部分仮説の検証

j ¥i (キLFITJ市打府
1880-1940年

要素価格の相対的変化1)

L 2.6 -12.3 -15.5 

A -2.6 -14.9 一 18.0

λf 12.3 14.9 -3.1 

F 15.5 18.0 3.1 

技術変化のパイ 7;<.2)

L -0.0 0.9 6.3 

A. 0.0 0.6 2.4 

λf -0.2 -0.2 1. 1 

F -1. 2 -0.8 -1. 1 

1955-1980年

要素価格の相対的変化

L -12.3 -36.1 -38.5 

A. 12.3 -23.8 -26.1 

λf 36.2 23.8 ← 2.3 

F 38.4 26.1 2.3 

技術変化のパイ 7;<.

L 8.4 23.6 16.1 

A. -4.9 12.2 3.2 

}.J -10.8 -9.5 -6.0* 

F -8.2 -2.8 6.7* 

(b) 総合仮説の検証

1880-1940年

要素価格の相対的変化(加重平均) 2.1 4.6 -10.2 -13.4 

技術変化のバイ 7λ(総効果〕 -1. 4 -1. 1 0.5 9.8 

1955-1980年

要素価格の相対的変化(加重平均〕 17.7 4.9 -19.ヲ -22.3 

技術変化のパイアス(総効果〕 -24.0 -3.9 42.6 13.3 

Pi p， 
注(1) 1) 一二一~

Pi Pj 
I E; Ei¥ 

2) Sj(1ー σij)(;J一一二)
J¥EJ Et) 

(2) *印は誘発的技術変化仮説と整合的でない変化を示す.
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見方であるが，例えば標題の機械仰のに注目してそれを縦にたどれば，機械

の相対価格は労賃 (L)と比較してこの聞に 12.7%(5カ年率〉で低下したこ

とがわかる。更に土地 (A)との相対価格では 13.6%の率で低下している。ま

た肥料 (F)との間では 2.1%の率で上昇，言いかえれば肥料の方が機械より

も2.1%の率で相対的に安価になったことを示している。この間，技術変化の

バイアスはどのようであったか。今の機械の列をさらにたどれば，機械は労働

との間で 7.1%機械使用的に，土地に対して 0.2%使用的技術変化が生じた

が，肥料との聞では逆に 0.2%機械節約的であったことがわかる。これらを

さきの要素の相対価格の変化と対応させることによって仮説 1(部分仮説)の

検証を行なえる。すなわち対応する両者の符号が逆転していれば仮説 Iがそれ

ぞれの要素の聞について成立するわけである。機械について言えば，すべての

場合について仮説 Iは成立している。他の要素についても同様にして仮説の検

証を行なえる。その結果符号条件を満さないものについては*印を付した。そ

れによれば，部分仮説が成立しない要素の組み合わせは米国の 1880-1925年

については 12ケース中 4ケース観察される。また同じく米国の 1930-1980年

については 12ケース中 2ケースが観察される。ただ前半期の4ケースのうち

の肥料k土地に闘する 2ケースおよび後半期の 2ケースについては， σAF>1

より生じたものであって，さきに述べたように生産関数の計測の改善によって

σAF<1となるならば，これらの不整合は生じない性質のものである。 また米

国の前半期の残り 2ケースは土地と労働に関するものであるが，同期間の両者

の相対価格の変化の差は他の場合に比較して極めて小さく，この時期の価格デ

ータの精度を考えれば，両者の問の部分仮説の不成立を支持する強力な根拠と

はなり難いように思われる o

次に第 10表(乱)で日本の場合について検討しよう。表の見方は米国の場合と

同様である。ただし日本の場合は戦前期と戦後の高度成長期との対比を明確に

するために，時期区分は 1880-1940年と 1955-1980年となっている。まず戦

前期についてみれば，すべてのケースにおいて仮説 1(部分仮説)は成立して

いる。他方戦後期では 12ケース中，機械と肥料に関するケースが成立しない
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他はすべて仮説は成立している。つまり日本については全24ケース中 22ケー

スについて部分仮説が成立していることがわかる。

結局米国については 75%， 日本については 90%のケースについて仮説I

(部分仮説〕が成立しており，また米国の残り 25%についても仮説の不成立

は本質的なものと言うよりはむしろデータの精度等に起因していることが予想

されたから，これら第9表(吋，第 10表(a)の結果は個々の要素の組み合わせに

ついて，誘発的技術変化仮説の成立を強く支持するものと言えよう。

次に仮説II(総合仮説〉について検討しよう。その結果は第9表(ゆに米国，

第 10表(同に日本について示されている。そこに示された値は前節で述べたよ

うに各要素ごとの集計値であって，他のすべての要素との関係を示している。

例えば米国の 1880-1925年についてみれば，要素価格について肥料価格の低

下が最も大きく，次いで機械，そして土地の価格の上昇が最も大きく，次いで

労賃であったことがわかる。この間技術変化のバイアスは最も肥料使用的，次

いで機械使用的，土地使用的の順であり，他方労働は節約的であった。 1930-

1980年になると要素価格，パイアスともその変化の関係は前半期と問機である

が，機械使用的パイアスと労働節約的パイアスの効果が大きくなっていること

がわかる。

同様に日本について第10表(同をみれば，要素価格の変化の方向は米国と比

較的似かよっているが，パイアスについては特に戦前期において違いが観察さ

れる。すなわち日本では 1880-1940年では労働だけでなく土地も節約的であ

り，また機械に関しては若干使用的傾向がみられるものの，ほぼ中立的である

と言えよう。これは戦前期の日本においては土地が主要な制約条件であったこ

とを物語るものであろう。戦後になると米国のパターンと似かよってきており，

労働が非常に節約的となれ逆に機械が非常に使用的となっている。このこと

は戦後の高度成長期に非農業部門へ農業労働力が大幅に流出した結果，労賃が

上昇し，労働を節約し:機械を使用する技術が誘発されたことを示すものと思わ

:hる。

さで，さきの部分仮説の場合と同様に，ここでも符号条件を検討することに
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より仮説11(総合仮説)の検証を行なおう。仮説が成立しないケースにはホ印

を付した。それによれば，米国については，両期間とも土地について成立しな

い他はすべてのケースについて仮説は成立している。また日本についてはすべ

てのケースについて成立している。このことはある要素に注目して，その他の

すべての要素との間でも誘発的技術変化仮説が成立することを強〈支持するも

のと言えよう。

さて川越 (1)では上記のような表による平均値の分析の他に，バイアスと要

素価格の変化の歴史的推移をみるために，両者の指数を作成して図示している

(川越 (1)第2-4図〉。それと同様の図を本稿での新たな計測結果で描き直

したが，米国についてはデーターに大きな修正を加えなかったこともあってほ

とんど違いは見られなかった。日本についても図は基本的には従来のものと変

らないが，戦時中のデータを加えたので第 1-3図に示すことにし，米国につ

いては省略した(15)。 第 1図，第2図はそれぞれ労働，機械および土地，肥料

について，要素価格，バイアスに関する 1880年を 100とする指数を作成し，各

要素ごとに両者を対応させたものである。ここでパイアスの指数の作成手続き

について， )11越 (1)の説明は若干不正確であったので以下に再定義する。まず

凶式左辺がファクター・シェアの成長率kなる上うに書き直せば(16)， 

バィ (Pi Pi ¥ _ ~ ，. ， (EI E目¥
ミー=L](Uijー1)(一二一 :'J) + L]Sj(1ーσ心(-Lーームi…・・・凶
8; 引¥Pt Pj J 'j向¥Ej Ei J 

となる。ただし右辺第 1項は要素代替，第2項は技術変化のパイアスに関する

部分である。ここで，

bit =L] Sjt(Uijt-り(立 -判同
J乎i-J"-'J' ~/\ Pj Pi) 

Sit =Si'，880 X Il (1十bik) ...・ H ・..…......・ H ・.....・ H ・..…...・ H ・H ・H ・..国)
k=l880 

と置けば， Sitは技術一定のもとで評価したt年における理論的ファクター・シ

ェアで，いわば「固定技術要素シェア(cons tan t technology f actor share) J 

とでも呼ぶべきものである。これより，
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第 l図 日本における技術変化のパイアス (Bit/Si，則。)と要素の相対価格

指数の比較(労働，機械， 1880-1980年)(1880年=1∞〉
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第3図 日本における技術変化パイアスによるファクター・シ
ェアの累積的変化 (Bit-Si，'88O)(1880-1980年〉

Bit=Sit-Sit …...・ H ・..……...・ H ・.....・ H ・.....・ H ・..…………...・ H ・..…担司

と置く。ただし Sitは現実のファクター・シェアである。ここで Bitは要素価

格一定のもとで評価した t年における理論的ファクター・シェアであって，こ

れは「固定価格要素シェア (constantprice factor share)Jとでも呼ぶべきも

のである。結局，第1図，第2図のパイアス指数は (Bit/Si，1880) X 1∞によっ

て作成されたことになる。

さて第 1図，第2図はファクター・シェアの変化率の指数として示されてい

た。これは技術変化のパイアスに伴う変化の速度を測るには適当な指標である
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が，農業生産構造への絶対的影響を見るのには適していない。そこで技術変化

のバイアスが生産の費用構造に及ぼす直接的な効果をみるために t年におけ

る固定価格要素シェア (Bit)と基準年(1880年〉の現実のファクター・シェア

(Sむ1880) との絶対的な謂離 (Bit-Si"帥)をプロットしたものが第3図である。

本節で示した第 1-3図とも}I[越 [1Jで得られた結論を何ら変更するもので

はないが，戦時中のデータを含んでいるため，戦前から戦後への技術変化の方

向性やその費用構造への影響の変化がより明瞭に読みとれよう。

注(14) ここでのアレ γ代替の偏弾力性は次のように与えられる。

(JLM=σ+ま(σlー σ〉

白山十 ま(σ2ー σ)

σLA=σLF=σAM=σMF=σ 

ただし σhσ2，σは代替の直接弾力性であり，それぞれ(11)-(1拭より σ1=-L
1+p， 

2=-L  σ1 である。また S，は労働と機械の 7797ー・シェアの合計，1+P2' --1+ρ 

S2は土地と肥料の 77?!Jー・シェアの合計である。川越 CIJ24-25ページ， 34 

ページの注闘を参照せよ。

(15) Kawagoe， Otsuka and Hayami CllJには米国，日本双方に関して図示されて

いるので参照されたい。

(1日川越[1， 19-20ページ〕参照。

4. 結語

本稿では川越 [1Jで前提とされていた2段階CES型生産関数へのスペシフ

ィケーションの妥当性に関するテスト，効率性関数のスペシフィケーシヨンの

改善を行なった。更に系列相関の存在を考慮した推計方法による計測を試みた。

これらのテストの結果を考慮した上で 2段階CES型生産関数を計測したが，

その結果は川越(1Jの結果を大きく修正するものではなかった。

また上記の生産関数の理論上，計測上の問題点に加え，ヒックスの誘発的技
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術変化仮説を多投入要素に拡張した場合に考えうる 2つの定義を示し，部分仮

説と総合仮説と名付けた 2つの検証仮説を提示した。さらにこの検証仮説に本

稿で新たに計測した生産関数の推定結果を適用することによって，誘発的技術

変化仮説の検証を行なった。その結果は効率性関数のスペシフィケーシヨンが

異なるにもかかわらず，川越(1Jと基本的に同一であったが，仮説の一部不整

合は減少している。このことは川越 CIJの分析結果の安定性を確認するととも

に，誘発的技術変化仮説の成立に強い支持を与えるものと言えよう。

今後は本稿および川越 CIJで示された分析手続きを様々なデータに適用する

ことによって，異なった地域・時期においても誘発的技術変化仮説が成立する

かどうかの検証を行なうことが望ましい。これは今後に残された課題である。
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付録基礎資料(改訂版)

本付録の目的は，本文第2章での検討のために，川越 (1)で作成されたデー

タ・セットの一部改訂を行なうことにある。ただしここで扱ったのはデータの

改訂部分のみであるので，データ・セット全体に関する推定方法の詳細につい

ては川越 (1)付録，基礎資料を参照されたい。

1. 日本データの改訂(戦時データの推定)

(1) 要素価格

日本の 1940-50年に関しては，戦時中の統制価格と戦後のインフレーシヨ

ンの影響が強く価格が極めて不安定である。そこで 1945，50年については要

素価格は表示年にさき立つ5カ年の平均値とせず，単年値とする。ただし 1945

年については賃金以外は未だ統制価格の影響が強く価格の上昇率が低いので，

1945年にはすべて 1946年値をあてることとする。 これら戦時中の要素価格の

推定に使用した資料は次のとおりである。

LTES8: 大川一司，榛原三代平，梅村又次編『長期経済統計 8 物価~ (東

洋経済新報社，昭和42年〉

LTES9: W長期経済統計9農林業dJ(東洋経済新報社，昭和41年)

『本邦主要dJ日本銀行統計局『本邦主要経済統計dJ (昭和41年〉

H-R : Yujiro Hayami and V. W. Ruttan， Agricultural Development: 

An 1 nternational Perspective， Baltimore and London: Johns Hopkins 

University Press， 1971， Appendix C. 

なお以下では各資料は上記略号で引用する。また得られた改訂データは付表

A1に示されている。
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( i) 賃金 (PL)，男子日雇賃金(円/日)

1880-1940， 1955， 1960年は LT E S 9， p. 231，第34表(3)である(H-R，

p.346， J 17参照)0 1945年は同資料より 1946年単年値を， 1950年は同じく

1950年単年値をとった。

(iD 地価 (PA)， 田畑価格に関する指数

1880-1940年， 1960年は LT E S 9， p. 221，第 34表(9)(1同地価(田，畑)

を指数化し，その単純平均をとったものである (H-R，p.346， J 20参照〉。

1945-55年についてはLTES9で得られる数値の上昇率が他の要素価格と

比較して非常に低く，統制価格の影響が強いと思われるので，同期間に関して

は土地の市場価格は食料品価格と平行して上昇したとの仮定のもとに， ~本邦

主要~ p.77，第 18表(2)の食料用農産物指数で延長した。従って 1945年は同統

計より食料用農産物指数の 1946年単年値を， 1950年は同 1950年単年値を，

1955年は同 1951-55年平均値をとった。

(iii) 機械価格 (PM) 農機具価格指数

1880-1940， 1955， 1960年は LT E S 8， p. 161， 第8表凶「機械および装

置」価格指数くH-R，p.346， J 21参照〉。

1945年については同資料 1946年単年値。

1950年についてはその市場価格を出来る限り反映させるため， ~本邦主要J

p.79，第四表「金属および金属製品J (生産財闇および自由物価指数)指数で

1946年より接続することにし，その 1950年単年値を使用した。

(iv) 肥料価格 (PM)，肥料価格(円/トン)

1880-1940， 1955， 1960年は肥料の総消費額を主要素の消費重量で除して求

めたもので， L T E S 9， pp. 194-201による。

1945 年については上記資料よりデータが得られないので『本邦主要~ p.78， 

第 18表「化学品」指数で接続し，その 1946年単年値をとった。

1950年については機械価格と同様にその市場価格を出来る限り反映させる

ために， ~本邦主要~ p.79，第四表「肥料」価格指数(生産財闇および自由物

価指数)で 1946年より接続し，その 1950年単年値をとった。
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(2) ファクター・シェア

ファクター・シェアは Saburo Yamada，“The Secular Trends in Input-

uutput Relations of Agricultural Production in ]apan， 1878-1978"， in 

Hou Chi司mingand Yu Tzong-shian eds.， Agricultural Development in 

China， Japan and Korea， Taipei: Academia Sinica， 1982， p. 77， Table 

18によるが， 1945， 50年についてはその 1940，60年値より内揮した推定値を

付表 Al 日本農業における要素価格， 1945-55年

要 素 価 格

年 賃 銀 地 価 機械価格 肥料価格

(PL) (PA) (p.lf) (PF) 

(円/日) (1ヲ34-36年=ICコ) (円/トン)

lヲ45 29.97 1，αxl 1，470 9，936 

1950 248.00 21， Cコ0 6，397 16，484 

1955 357.00 31，4α〕 30，000 95，3∞ 

付表A2 日本農業におけるファクター・シェア， 1945-50年
〈単位・%)

年
労 働 土 地 機 械 E巴 料

(L) (A) (M) (F) 

1945 47.7 25.8 11. 8 14.8 

1950 48.3 24.3 11. 9 15.4 

使用した。その値は付表A2に示されている。

Z. 米国データの改訂

米国に関しては 1880-1910，1980年の労働投入時間 (L)の推定方法を改善

した。労働投入時間 (allworks)については U.S. D. A.， E. S. C. C. Changes 

in Farm Production and Efficiency， 1978 Statistical Bulletin No. 628， 

1980より 1915-1975年に関して数値が得られる。 また H-R，p. 338， U 3 

より 1880-1960年に関して労働者数 (allworkers)が得られるので，労働時間

を被説明変数，労働者数を説明変数とする回帰を両データの重複する 19日~
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付表A 3 米国農業における

労働投入時間

労 働

年 (L) 
(1∞万時間〕

1880 18，861 

1885 20，246 

1890 21，625 

1895 22，589 

1900 23，551 

1905 24，203 

1910 24，852 

1915 23，370 

1920 23，346 

1925 23，402 

1930 23，217 

lヲ35 21，275 

1940 20，457 

1945 18，915 

1950 15，580 

lヲ55 12，634 

1960 9，805 

lヲ65 7，546 

1970 5，937 

1975 4，989 

1980 4，000 

1960年に関して行なった。

ln (all works)=1. 382+0. 934 ln (all 
workers) (0.045) 

R2=0.982， S. E. =0.043 

ただし変数は対数値であり，また( )内

は回帰係数の標準誤差である。

1880-1910年は上記回帰式に労働者数を

代入して推定した。また 1980年については，

1975-1980年の減少時聞が約 1，000であっ

たので 1980年は 4，000とした(単位は 100

万時間〉。これらの推定結果は付表A3に示

されている。

(研究員〕
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本稿は本誌第39巻第 1号に掲載の川越稿「農業発展と誘発的技術変化一一日米比較，

1880-1980年一一」の続編をなすものであって，そこでの分析で暗黙の前提として置か

れていた諸条件の妥当性の吟味，検証仮説の定義の明確化等を行なうことを目的として

いる。

すなわち，さきの分析の前提としていた2段階 CES型生産関数へのスペシフィケ

ーションの妥当性に関するテストとして，弱分離可能性と固定代替の弾力性の検討を行

ない，さらに効率性関数のスペシフィケーションの改善を行なった。更に系列相関の存

在を考慮してデータの改訂と系列相関の存在を考慮した推計方法による計測を試みた。

これらのテストの結果を考慮した上で， 2段階 CES型生産関数を計測したが，その

結果はさきの分析結果を大きく修正するものではなかった。

またこれら生産関数の理論上，計測上の問題点の検討に加え，ヒックスの誘発的技術

変化仮説を多投入要素に拡張した場合に考えうる 2つの定義を示し，部分仮説と総合仮

説と名付けた2つの検証仮説を提示した。さらにこの検証仮説に本稿で新たに計測した

生産関数の推定結果を適用することによって，誘発的技術変化仮説の検証を行なった。

その結果は効率性関数のスペシフィケーションが具なるにもかかわらず，さきの分析と

基本的に同一であったが，仮説の一部不整合は減少した。このことはさきの分析結果の

安定性を確認するとともに，誘発的技術変化仮説の成立に強い支持を与えるものと言え

よう。
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