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第２講 ダイナミックパネル分析

2.1 ダイナミック・パネル推定

近年、経済主体は動学的最適化に基づいて行動しているという経済理論が主

流であり、実証研究でも経済主体のダイナミクな調整に関心が集まっている。

一般にパネル・データでダイナミックな関係とは、被説明変数のラグが説

明変数に入っていることをさす。すなわち、

yit = δyit−1 + x
0
itβ + uit i = 1, 2, ..., N；t = 1, 2, ...T (1)

ここで、δはスカラー、x0it は１×K 行列、β はK ×１行列。uit は一元
配置誤差構成要素モデルに従っているとする。

uit = µi + νit (2)

ここで、µi ∼ IID(0,σ2
µ)は個別固定効果を表しており, νit ∼ IID(0,σ2

ν)

は撹乱項を表し、相互に独立である。

ダイナミック・パネル推定を巡る大きな問題はラグ被説明変数が誤差項 uit

と相関していること、そしてデータがクロスセクション方向（N）には大き

いが、時系列方向（T）には小さいということである1。これは撹乱項 vit が

系列相関していない場合にも当てはまる。この問題に対しては二つの解決方

法が提案されている。一つは Anderson and Hsiao (1981)、Arellano(1989)、

Hahn,Hausman and Kuerteiner (2002)らによる操作変数法であり、いま一

つは、Arellano and Bond (1991)、Ahn and Schmidt (1995)らによる一般化

積率法（GMM）である2。

固定効果推定であれランダム効果推定であれ、上の (1)式から一階の階差

をとれば µi は消去されてしまう。すなわち、

yit − yit−1 = (xit − xit−1)
0β + δ(yit−1 − yit−2) + (νit − νit−1) (3)

このモデルはラグ被説明変数の階差が撹乱項 vit の階差と相関していると

いう意味では問題が残っているが3、操作変数法を用いて推定することで内生

性バイアスを取り除くことができる。すなわち、有効ではないが一致推定を

1時系列が短いという問題に対しては一般に時間軸は長くなくてもよいと考えることができ
る。むしろ経済主体のダイナミックな調整パラメータは時間と共に変化する可能性が高いので、
それが一定とみなされる期間（例えば５年）ぐらいに限定したほうがいいとも言える。調整ス
ピードが速い場合には１年以内に調整が終わり、前年の実績（ラグ変数）はほとんど説明力をも
たないといケースもある。

2このアプローチはさらに Arellano and Bover (1995), Blundell and Bond (1998) らに
よって拡張されている。

3具体的には yit−1 と νit−1 は（1）式より明らかに相関している。
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得ることができる。具体的には (yit−2 − yit−3)かそれぞれのラグ変数、yit−2

、yit−3 が (yit−1 − yit−2)に対する操作変数として使われる
4。

2.2 LSDV推計のバイアス

Least Squares Dummy Variables Estimation (LSDV) はダイナミックパネ

ルデータの下では不一致推計となることを示す。5

yit = γyit−1 + α∗i + uit

| γ |< 1, i = 1, . . . , N, t = 1, . . . , T (4)

ここで

α∗i = αi + µ, Σαi = 0, E(uit) = 0, E(uitUjs) = σ2
u (i = jかつ t = sの場合）

and E(uitUjs) = 0 (i 6= j か t 6= sの場合) (5)

ȳi =
TP
t=1
yitÁT, ȳi,−1 =

TP
t=1
yi,t−1ÁT, ūi =

TP
t=1
uitÁT とすると、

LSDV推計は次のようになる。

α∗i = ȳi − γ̂LSDV ȳi,−1 i = 1, . . . ,N (6)

γ̂LSDV =
ΣNi=1Σ

T
t=1(yit − ȳi)(yi,t−1 − ȳi,−1)

ΣNi=1Σ
T
t=1(yi,t−1 − ȳi,−1)2

= γ +
ΣNi=1Σ

T
t=1(yi,t−1 − ȳi,−1)(uit − ūi)ÁNT

ΣNi=1Σ
T
t=1(yi,t−1 − ȳi,−1)2ÁNT

(7)

(7)の右辺の第 2項がゼロに収束しなければ γ̂LSDV は γ とは一致しない。

(4)式を過去のデータについて代入していくと次のようになる。

yit = uit + γui,t−1 + . . .+ γt−1ui1 +
1− γt

1− γ
α∗i + γtyi0 (8)

yi,t−1 を tについて集計すると

TP
t=1
yi,t−1 =

1− γT

1− γ
yi0 +

(T − 1)− Tγ + γT

(1− γ)2
α∗i +

1− γT−1

1− γ
ui1 +

1− γt

1− γ
ui2 + . . .+ uiT−1

(9)

uitは α∗i と無相関であり iidに従っているとすれば大数法則によりN が無

4Arellano(1989)はラグ変数の水準 yit−2 や yit−3 を操作変数として用いる方が望ましいと
している。

5Hsiao (2003), chap. 4, pp. 71-72 を引用している。
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限大の時には (7)式の右辺分子は次のように表せる。

plim
N→∞

1

NT

NP
i=1

TP
t=1
(yi,t−1 − ȳi,−1)(uit − ūi) (10)

= − plim
N→∞

1

N

NP
i=1

ȳi,−1ūi

= −σ2
u

T 2
· (T − 1)− Tγ + γT

(1− γ)2

同様に (7)式の右辺分母は次のようになる。

σ2
u

1− γ2

½
1− 1

T
− 2γ

(1− γ)2
(T − 1)− Tγ + γT

T 2

¾
(11)

T が無限大になれば (10) はゼロに (11) は σ2
uÁ(1 − γ2) に収束し (7) は

γ̂LSDV = γ となる。

T が固定されていれば γLSDV のバイアスは次のように残る。

plim
N→∞

(γ̂LSDV − γ) = − 1 + γ

T − 1
µ
1− 1

T

1− γT

1− γ

¶½
1− 2γ

(1− γ)(T − 1)
∙
1− 1− γT

T (1− γ)

¸¾−1

(12)

T が小さければバイアスは無視できない。

2.3 OLS推計のバイアス

次のようなモデルを考え、OLS推計のバイアスを示す。6

yit = γyi,t−1 + αi + uit (13)

| γ |< 1, i = 1, . . . , N, t = 1, . . . , T

OLS推計は次のようになる。

γ̂OLS =
ΣNi=1Σ

T
t=1yit · yi,t−1

ΣNi=1Σ
T
t=1y

2
it−1

= γ +

PN
i=1

PT
t=1(αi + uit)yi,t−1

ΣNi=1Σ
T
t=1y

2
it−1

(14)

(14)式右辺第 2項の限界確率を計算する。分子については次のようになる。

plim
N→∞

1

NT

NP
i=1

TP
t=1
(αi + uit)yi,t−1 =

1

T

1− γT

1− γ
cov(yi0,αi) +

1

T

σ2
α

(1− γ)2
£
(T − 1)− Tγ + γT

¤
(15)

6Hsiao (2003), chap. 4, pp.73-74 を引用している。
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分母については次のようになる。

plim
N→∞

1

N1

NP
i=1

TP
t=1
y2
i,t−1 =

1− γ2T

T (1− γ)2

NP
i=1

y2
i0

N
+

σ2
α

(1− γ)2
1

T

µ
T − 21− γT

1− γ
+
1− γ2T

1− γ2

¶
(16)

+
2

T (1− γ)

µ
1− γT

1− γ
− 1− γ2T

1− γ2

¶
cov(αi, yi0)

+
σ2
u

T (1− γ2)2
£
(T − 1)− Tγ2 + γ2T

¤
plim
N→∞

NP
i=1

y2
i0ÁN は有限で cov(αi, yi0)はゼロか正の値をとる。一般には N

か T が無限になる場合には γ̂OLS 推計 (15)の右辺第 2項は正の値をとり真の

値 γ を過剰推計してしまうことになる。

(3)を操作変数法で推計するアプローチに対して、Arellano and Bond (1991)、

Ahn and Schmidt (1995)は操作変数法は重要な情報を用いていないので、有

効でないと論じている。例えば、一階の階差モデルを想定すると、2期ラグを

とった yの水準は撹乱項の階差とは無相関であることを示すことができる7。

E[yis, (νit − νi,t−1)] = 0, s = 0, 1, ...t− 2, t = 2, ....T (17)

これに対応した一般化積率法（GMM)は次のように表せる。

1

n

Pn
i=1yis[(yit − yi,t−1)− (xit − xi,t−1)

0β − δ(yi,t−1 − yi,t−2)] = 0 (18)

s = 0, ...., t− 2, t = 2, ...., T

Ahn and Schmidt(1995)は yの水準からだけではなく、yと撹乱項の階差

(νit − νit−1)との間からも重要な情報 (ここでは直交条件)が得られることを

示している。これは次のように表せる。

E[yis(νi,s+1 − νis)− yis+1(νi,s+2 − νi,s+1)] = 0 (19)

E[(yit − xit0β)yit − (yi,t−1 − xi,t−1
0β)yi,t−1] = 0 (20)

t = 2, ....T

ダイナミック・パネル推定に関する操作変数法と一般化積率法を巡る論争は、

現在最も活発に行われており、いまだに決着はついていない。例えば、Binder,

Hsiao, and Pesaran (2000)、Hsiao, Pesaran and Tahmiscioglu (2002)、Hsiao

(2002)などでは、理論的に直交条件を加えることでGMM推定の有効性を増

7すなわち直交条件 (orthogonality conditions) が成立する。これは Holtz-Eakin(1988)、
Holtz-Eakin, Newey and Rosen(1988) によって指摘された。
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すことはありうるが、有限サンプルの下ではあまりに多くの直交条件を課す

ことには問題があり、実証的には下方バイアスが増すと論じている。また、

操作変数法とGMM推定に関するモンテカルロ実験（T=5、N=50、2500回

反復）の結果、最尤法は 1％下方バイアスがあり、GMMは場合によっては

15－ 20％の下方バイアスが見られる。操作変数法にもバイアスは見られる

が GMMと比べると小さいことが示されている。

Hsiao, Pesaran and Tahmiscioglu (2002)や Fujiki, Hsiao and Shen (2002)

で代替的に彼らが提示している推定方法は最小距離推定法 (Minimum Distance

Estimation: MDE)と呼ばれるものである8。基本的な考え方は、誤差項の階

差 2次式を最小化するようにパラメータ (β, δ)を決定するということである。

すなわち、

min[
NP
i=1

4ν∗i Ω
−14ν∗i ] (21)

ここで Ω は 4ν∗i の共分散行列、4ν∗i = [4yi1 − β4xi1 − δ4yi0,4yi2 −
β4xi2 − δ4yi1, ...]
この方法は有効ではないが、N が大きければ漸近的に一致推定となる。し

かも計算ははるかに簡単になる。モンテカルロ実験の結果でも、MDE推定

のバイアスは少なくともGMM推定より小さい。推定値の平均平方誤差で比

べても、MDE推定は最尤法よりは大きいが、GMM推定より小さい。Hahn,

Hausman and Kuersteiner (2002)は階差の取り方を１階ではなく例えば３階

（すなわち、yn − yn−3）のような長階差 (long differences;LD)をとる事で操

作変数の説明力を高め、バイアスを引き下げ、結果として最小距離 (MDE)を

縮めることができると論じている。

同時に、Arellano and Bond (1991)、Kiviet (1995)、Ziliak（1997）、Blun-

dell and Bond (1998)、Alonso-Borrego and Arellano (1999)は GMM推定

に関してモンテカルロ実験を行い、一回階差の誤差に対するモーメント条件

を用いたGMM推定は、識別制約が弱く、しかもクロスセクション方向のサ

ンプルサイズ N に対して相対的にモーメント条件が多すぎる場合には、バ

イアスが大きいことを確認している。とはいえ、Blundell, Bond and Wind-

meijer(2000)は「データの厳密な検証とGMM推定の制約条件の適切な選択

によってダイナミック・パネル・データに関するGMM推定の問題は回避で

きる」だろうと主張している。

2.4 パネル単位根推定

近年の時系列分析の中では変数の定常性が重要な問題となっており、それ

を検定するための様々なテストが考案されている。パネルデータが非定常な

変数である場合にも spurious推定の問題が出てくる。

8MDE の詳細については Lee(2002,Chap3) を参照。
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パネルデータは一般にクロスセクション方向に膨大なサンプルがあるため

に、時系列だけではサンプル数が不足して検定テストの精度が落ちるといっ

た問題を回避できると考えられている。しかし、時系列の帰無仮説、対立仮

説とパネル単位根検定とでは異なっている。以下ではいくつかの検定を紹介

したい。

最もよく知られた検定は Levin-Lin (LL) test(1992,1993) であるが、他に

も Im-Pesaran-Shin (IPS) test(1997)、Maddala-Wu (MW) test (1999)など

が提案されている。

次のようなモデルを考えよう。

yit = ρyit−1 + eit i = 1, 2, ....N (22)

一般に第１主体の単位根を検定する場合、t値による単位根検定は次のよ

うに定義される。

H0 : ρ1 = 1 vs H1 : ρ1 < 1 (23)

このようなテストの検定力は低いので、Levin-Lin (LL) testでは次のよう

な検定を提示した。

H0 : ρ1 = ρ2 = ... = ρN = ρ = 1 vs H1 : ρ1 = ρ2 = ... = ρN = ρ < 1

(24)

これら２つの検定は帰無仮説も対立仮説も異なっており、代替的な検定と

は言えない。O’Connell(1998)は、Levin-Lin testは同時点のクロスセクショ

ン内での誤差相関が推定上、大きな歪みを与えていることを指摘し、そのよ

うな誤差因子をコントロールする必要性を主張している。Im-Pesaran-Shin

(IPS) testは次のような検定を提案し、Levin-Lin testの一般化であると主張

している。

H0 : ρi = 1 for all i vs H1 : ρi < 1 at least one i

しかしMaddala (2001, p.554)で指摘されているように、これはN 個の単

位根検定を個別に行っていることと同値であり、Levin-Lin testはすべての

主体に対して単位根があるという複合仮説を検定していることになる。

それぞれの単位根検定が Augmented Dickey-Fuller test によって同じラグ

構造の下で検定されているとすれば、N 主体それぞれの t統計は平均M で分

散 σ2の分布に従い、t統計全体の平均 tは平均M、分散 σ2/N の分布に従う。

Maddala-Wu testはN 主体の独立した単位根検定を集計して検定するという

もので、個別検定を集計して検定するという Ronald A. Fisher (1973a)のア

イディアを応用したものである。すなわち、Piを i主体の単位根検定の有意
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水準に関する P 値とすると、λ = −2PN
i=1 loge Piは自由度 2N の χ２ 分布に

従うことから、N 主体単位根検定の全体的な検定はカイ二乗検定（Pλ test）

により行うというものである。Maddala and Wu (1999)のブートストラップ

実験によれば、Fisher流のカイ二乗検定が定常性テストとしても共和分テス

トとしても最もパフォーマンスが良いとしている。Choi(1999a)は Fisher検

定をさらに拡張して、他の検定に対して Fisher検定が優位にあることを、よ

り厳密に示した。
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