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1序文

　第1次石油危機から1987年までの日本の失

業率の一貫した上昇傾向や，近年の景気後退局

面で顕著になった就職環境の悪化ならびに人員

削減が，日本の雇用メカニズムのあり方につい

て，再び関心を高めつつある．従来日本の雇用

動向分析の多くは，ストックとしての雇用量の

変動を主な分析の対象としてきたD．だがスト

ック変数である雇用量の変動を見るのみでは，

その変動が離職者の調整によって行われてきた

のか，それとも就職者の変動を通じてもたらさ

れたのかを明示的に区別することは困難である．

結果として，その雇用調整の背後にある，就職

動向を決定するメカニズムあるいは労働市場の

機能にどのような特性があるのかについては，

いまだ明らかにされていない．

　本論文では，「失業または非労働力状態から

の就職」，または「就業状態がら別の職への就

職」という労働市場のフローの側面に着目する．

そしてマクロ経済学的な観点から見た場合，こ

れらの就職動向がいかなる要因に規定されてい

るのかを，時系列分析の手法を用いて解明する

ことを目的としている．

　労働市場についてのフロー・アプローチを日

本について展開したものとしては，水野（1982）

が挙げられる．また近年欧米においても，フロ

ー・ Aプゴ．一チは失業期間の分布の変化や

aggregate　shock，　sectoral　shockなどの諸ショ

ックが就業状況に与える影響の分析に取り上げ

られ，各国ρ労働市場の特性が明らかにされて

きた（Blanchard　and　Diamond（1989，1990），

Jackman　and　Layard（1989）など）．

　本論を展開するに先立ちゴ労働市場に関係す

るフローのうち，とくに就職動向に焦点を当て

て分析する意義を述べておこう．まず一つには，

就職動向のあり方が実際にマクロの失業率の変

動に少なからぬ影響を与えてきた点が挙げられ

る．水野（1982）では，「労働力調査（！973－

1981）」の特別集計データを用いて，失業への参

入フロー率の上昇と並んで失業者の再就業確率

が低下する傾向にあるヒとが指摘されている．

またそこでは，失業率の変動を失業期間の効果’

と失業参入フローの効果に分解すると，同期間’

全体では男子においては前者が後者を上回り，

女子においては両効果が相半ばしていることが

観察されている．完結失業期間が失業状態から

離脱する確率の逆数として求められることを考

えると，同分析は，失業参入フロー率のみなら

ず，失業者が再就業するないしは非労働力化す

る確率が，マクロの失業率の変動に少なからず

影響を与えていることを示唆している．もっと

も，日本の労働市場における就業移動に関して

は，失業プーノレを経由しない移動が強調される

ことが多い．だが先に述べた事実をふまえると，

失業率の変動を説明するには，就業者が新たな

就業先を見つける場合と同様に，失業プールか

らの雇用がどのようなメカニズムによって実現

しているのかを検討することも重要であると思

われる．そこでわれわれは，利用可能な就職希

望者データをすべて用いて比較検討することで，

失業プールを経由しない移動についても最大限

考慮する．

　いま一つの意義は，就業行動に関する理論仮

説についての一つの証左を与えることにある．

就職動向の理論は，これまで2つの方向に大別

されてきたi一つは，就職者数の決定に労働需

要量と労働供給量が共に影響を与える，新古典
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派理論または確率的遭遇過程（random　m母tch一

．ing　process）についての理論である．もう一つ

は，労働需要の大きさが主に就職者数を決定す

るという割り当て現象（rationing）の発生を念

頭に置く方向である2｝．そのうちいずれがより

現実に即したものであるかを判断することは，

すぐれて実証的な問題である．さらに，それを

明らかにすることは政策上も重要な含意を与え

ることになる．具体的には，前者が妥当ならば，

労働市場のミスマッチを解消させ，労働者の再

．配置を促す政策が求められるだろうし，後者が

妥当ならば，むしろケインズ経済学的な総需要

の維持・拡大が重要な課題となるであろう．

　本論文でわれわれが得た主な結論を先取りす

ると，日本の就職動向は長期的には労働需要量

を変動させる要因（求人）のみに支配されている

ということである．この結論は，就職希望者と

して失業者，職安求職者のいずれをとった場合

にも変わらない特性といえる．したがって，離

職行動を所与とするならば，失業率の長期的変

動に対して労働供給要因よりも労働需要要因が

より重要であり，就職市場での割り当てを生み

出すモデルが支持される．

　本論文の構成は以下の通りである．第2節で

は就職動向を分析するために用いる理論モデル

と仮説について説明する．第3節では分析に用

いられるデータの説明を行う．第4節では各マ

クロ変数の時系列上の性質を確認し，変数が非

定常過程にしたがう場合に均衡関係を検定する

手法を用いて，就職動向の決定要因について分

析する．第5節で結論と若干の留保点を述べる．

2理論モデルと仮説

　本節では就職動向を実証的に分析するための

基本的枠組みについて説明する．以下で前提と

するモデルは，Blanchard　and　Diamond（1989）

によって示され，たaggregate　matching　func・

tion（以下AMFと記す）である．

　AMFは，就職市場において就職希望者と求

人者が互いに望む職と人材を見いだすプロセス

を，一般的な形式で表現したものである．就職

希望者と求人者がそれぞれ完全に同質的、
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（homogeneous）である場合，’時点での就職者

数を猛，求人数を玩，就職希望者数をX‘，

scale　parameterをλとすると，　AMFは，

　　瓦＝λ・〃（yl，　Xご）　　　　　　　　　（1）

と表される3）．

　AMFは労働者と企業の最適化行動から導出

されるのではなく，その基盤にある就職決定の

技術を表したものであるという意味で，生産関

数と同様の基礎的な概念としてとらえるごとが

できる．

　Spot　marketのような競争的労働市場や，確

率過程にしたがう就職決定（atime－cons㎜ing

stochastic　process　of　w臼iting　for　and　looking

for　an　appropriate　match）の場合，求人数また

は就職希望者数を増加させる経済ショックは，

いずれも就職者数を増加さぜる効果をもつだろ

う．競争的就職市場では新規雇用者についての

労働需要曲線と労働供給曲線のいずれか一方ま

たはその両方の右方シフトは，均衡における就

職者数を増加させることになるだろう．また就

職の決定が一定の就職成功確率のもとで行われ

る場合にも，求人数または就職希望者数が多い

ほど，経済全体での就職件数は増加することに

なる4》．

　つまり，・こμらのケースにおいては

　　ル1F＞0，1臨＞0，

　　ルf（0，X）一M（y，0）一〇　　　　　（2）

といった関係が成立すると考えられる．実際

Blanchard　and　Diamond（1989）では，1968年2

月から1981年12月の米国については上の仮説

が妥当性をもつことが指摘され’ている．

　一方，労働需要の大きさが就職者数を決定し

ており，就職市場では割り当て現象（rationing）

が生じている場合には求人数の大きさのみが就

職者数に対して正の効果をもつことになる5｝．

このとき就職希望者数の変動の効果については，

就職者数の決定に対しては影響を与えないか，

労働市場が異質（heterogeneous）である場合に

は就職希望者数の増加は就職者数にマイナスの

効果をもつかもしれない．なぜならば，就職希

望者の増加によって生産性の低い労働者の比重

が高まる場合には，企業は新規雇用者の平均的
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表1　データの出所

変　数 出 所

就職者　 H　常用雇用指数×入職率×基準年常用雇用者数（毎月勤労統計）

求　　人　　　γ　月間有効求人数（新規学卒者およびパートを除く）（職業安定業務月報）

就職希望者　σ

　　　　　TS
　　　　　A

完全失業者数（労働力調査）

転職希望者数（労働力調査）

転職希望者のうち実際に求職活動をしている労働者数（労働力調査）

月間有効求職者数（新規学卒者およびパートを除く）（職業安定業務月報）

　　　　　　変数はすべて季節調整をしている．

な生産性を低く見積る結果，かえって新規雇用

を手控えるかもしれないからである．この場合

　　1レ1r　＞0，1レfx≦二〇　　　　　　　　　　　　　　　　　　（3）

という関係が成立することになる．

・はたして実際の就職市場では，（2）と（3）のい

ずれがより妥当であるといえるだろうか．次節

以降この点について検討する．

3　データ

　以下で先に述べた仮説についての実証結果を

示すが，その前に実証に用いたデータについて

説明する．なお，以下で述べる出所は表1にま

とめた．

　AMFの計測に際して，被説明変数である就

職者数回は，・「毎月勤労統計」から得られる，

前月の常用雇用指数に常用労働者の（粗）入職率

を乗じ，さらに基準時のレベルに直して作成し

た6）．したがってわれわれが用いる就職者数の

変数には，失業プールからの就職，非労働力状

態からの就職失業プールを経由しない転職，

および出向による事業所間の移動の全てを含む

ことになる．この系列は米国でAMFを計測し

たBlanchard　and　Diamond（1989）が用いてい

る入職者のデータとほぼ同一であるが，英国で

の計測であるJackman　and　Layard（1989）は失

業プールからの入職者数に限定しているため，

国際比較に際してはデータの違いに留意する必

要がある．

　労働需要サイドの説明変数である求人数聾

としては，「職業安定業務月報」から常用労働者

に関する有効求人数を用いた．このデータには

2つの留意点がある．その第一は，この求人数

のデータにはパートタイム労働者と同時に新規

学卒者についての求人が含まれていない点であ

る．「雇用動向調査（1990年）」によると，入職

者経路別の入職者数では新規学卒者は全体の約

20％を占めている．新規学卒者の求人数の推

移は，中卒。高卒者については職安統計により

把握することはできるが，それを用いると年次

データであるためにサンプル数が限定されてし

まい，時系列分析には適さない．また新規学卒

者とその他の労働者とでは求人数の決定メカニ

ズムが異なるかもしれない．したがって以下の

実証で用いる推計式の説明変数の中に新卒者の

求人数が抜けている点に注意をする必要があ

る7）．第二に，企業の労働者の採用手段も近年

多様であり，職安だけでなく求人雑誌や知人の

紹介などを通じた就職も少くない．その意味で

求人の動向を職安統計に限定することは，全体

の動向を過小に評価しているおそれがある．だ

が現存する求人統計で，長期にわたり月次デー

タで利用できるものとしては，職安統計による

ものが最も信頼性が高いと思われる8）．また職

安統計による求人数は，それ以外の経路による

求人数とは相関が高いと考え採用した．

　労働供給サイドの説明変数である就職希望者

数凡については，就職経路別に4つの変数を

代替的に用いることにする．まず，失業プール

からの就職希望者数の変動を表すものとして，．

「労働力調査」から完全失業者数αを用いる．

一方，しばしば指摘されるように日本の就職構

造では失業プールを通らない転職者が少からず

存在する．そこで「労働力調査」から，就業者

の中での転職希望者数のデータT‘および，そ

の中で実際に求職活動を行っている者丁＆を

用いることにする．そして失業中の就職希望者

と就業中の転職希望者の両方を含む変数として，

職安統計から得られる有効求職者数んについ
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ても併せて検討することにした．有効求職者に

は，有効求人と同じように，新規学卒者および

パートタイム労働者は除かれている．就職希望

者に関するデータの留意点としては，「労働力

特別調査（1980年置」によると，完全朱業者の中

で調査月末1週間のうちに実際何らかのかたち

で求職活動を行った者は，全体の18％に過ぎ

ないことがあげられる．したがって，失業者数

はその時点での就職希望者についての適切な代

理指標となっていない可能性がある（冨田

（1984））．また「雇用動向調査（1990年）」によ

ると，入職者の職安経由率は20％程度に過ぎ

ない9）．それゆえ全体の就職希望者を「職安統

計」の有効求職者で代替することは，真の求職

動向を過小に評価している可能性がある点に留

意を要する．

　個々のデータには以上の留意点はあるものの，

異なる就職経路に対応する利用できる限りのデ

ータを比較検討することで，就職経路の構造的

な差異を把握するとともに，頑健な結論を導く

ことができると考える．

4実証結果

　　　4．1データの特性と実証手順

　われわれは（2）式および（3）式の仮説を，1970

年1月から1991年3月までの時系列データを

用いて検討する．推定期間を1970年以降に設

定したのは，その年を境に職安統計における求

人数の調査の方法が変更されたからであり，こ

れにより変数の定義に変更のない最大限のサン

プルが確保できる．変数はすべて季節調整を施

したうえで対数化して用いる．

　ところで，米国の時系列データ’に対して

Blanchard　and　Diamond（1989）は，　AMFの説

明変数に求人数，失業者数，およびタイムトレ

ン・ド（確定的トレンド）を用いて，OLS，　AR1，

または操作変数法などにより推計している．同

様の方法が，日本の時系列データに適用できる

かどうかを検討してみよう．

　図1には前節で述べた変数の推移を，表2に

は説明変数間およびそれぞれのタイムトレンド

（確定的トレンド）との間の相関係数，また確定
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的トレンドを制御した説明変数間の偏相関係数

を示した．表2からは，就職希望者に関する変

数はいずれも確定的トレンドとの相関が非常に

強いことがわかる．さらに図1を見ると，これ

ら変数がこのような確定的トレンドまわりの定

常過程にのみしたがうものかどうか疑わしい．

　したがって次の二つの理由によって，同様の

方法を日本の就職市場について採用することは

できない．第一には，予想される通りにこれら

変数がrandomwalkする部分をもつ場合，

AMFのOLS推定量が一致性をもたない10）と

いう「見せかけの回帰（spurious　regression）」

が生じる可能性がある．また第二には，かりに

これらの変数が定常過程にしたがっていて

OLS推定が可能だとしても，就職希望者の変

数とトレンド項を説明変数に用いた場合，両者

の相関が強いことによ，り多重共線性が生じる可

能性がある．これを解消するために，求人数や

就職希望者の確定的トレンドに関する，

detrended　dataを用いてAMFを推計しよう

とすると，偏相関係数を見る限り，今度は面変

中間の相関が強まるため同様な問題が生じてし

まう．結局，就職市場の構造的特徴を明らかに

するためには，非定常性を考慮して，このよう

な変数間のトレンド的な動きがどのような関係

から生み出されているのかを検討しなければな

らない11）．

　そこで，以下でとる実証手順をあらかじめ述

べておく．まず4，2では，各変数の非定常性の

テストを行う．次に4，3では，これら変数間で，

共通のトレンドを有して長期的な均衡関係

（cointegration）にある変数の組み合わせを発

見する．さらに4．4で，この関係に対する短期

的ショックの影響を明らかにするために，

error　correction　modelを推定する．

　　4．2非定常性の検定（unit　root　test）「

　前述の非定常性の懸念を踏まえ，ここでは各

変数の時系列的特性を見るために，Dickey　and

Fuller（1979）タイプ．とPhillips　and　Perron

（1988）タイプとのunit　root　testを行う．この

結果は表3に要約されている．

まずADF（Augmented　Dickey－Fuller）タイプ
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図1就職者・求人・就職希蒙者（失業者，転職希望者，職安求職者）の変動
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表2相関係数およびタイムトレンドをコントロールし

　　た偏相関係数
1

硫 σ‘ ハ ん

σ¢ 一〇．162

（一〇．757）

z 0，300 0，831

（0．552） （0．479）

ん 一〇．532 0，882 0，563

（一〇．882） （0．885） （一〇．477）

TIME 0，210 0，883 0，985 0，636

サンプル期間：1970年1月一1991年3月．

（）内は偏相関係数．

の統計量としては，’値タイプの統計量丁（ρ

一1），τを示している．また，Phillips　and

Perronタイプのテストについては，被説明変

数の1期ラグ変数についてのOLS推定量と，

その’値，F値タイプの統計量，α，Z（α），Z

（’。），Z（φ）を示しているゲこのうち上段は，

その変数が非確率的トレンド部分をもつことも

許容する場合の統計量であり，下段は非確率的

トレンドには従わない場合の統計量である．以

上の統計量は，掩乱項の自己相関についてのラ

グの長さ（1）が，11ヵ月および3ヵ月のケース

について求めた．

　表3は，サンプル期間において就職動向につ

いての全てのマクロ変数が確率的なトレンドに

80　　81　　82　　83　　84　　85　　86　　87　　88　　89　　90　　91

　　　　　　　　　　　　　　　　　（年）

　したがうことを示している．表2では就職希望

　者数のデータは，確定的トレンドとの間に強い

　相関が認められた．ところが，表3のunit
　root　testによれば，確率的トレンドにしたがっ

　て変動している部分もあることが考えられる．

　また求人数は，表2では確定的トレンドとの相

　関は必ずしも強くなかったが，表3の統計量か

　らは確率的トレンドにしたがい変動していたこ

　とを棄却できない．さらに就職希望者について

　は，失業者以外の変数の一部の検定量でu亘it

　rootをもつことを棄却する数値が見られるが，

　・おおむねすべての変数がrandom　walkする部

　分をもつと判断できる12）．

　　求人数や就職希望老子がrandom　walkにし

　たがう部分をもつということは，就職動向を決

　定する労働需要側および労働供給側の変数が，

　長期的な確率的変動要因によって影響されてい

　るこどを意味している．このとき（1）式で示さ

　れたAMFを推計した場合の誤差項が定常過程

　であるならば，同様に確率的トレンドに従い変

　動ずる就職者数は，『求人数および就職希望者数

　の両方またはそのいずれ’か一方の確率的トレン

　ドと共通な変動が長期的には見られるだろう．

　　　　　　4．3　cointegration　te8t
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表3unit　root　test
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．

H y
駈

」＝1 ’＝3 ’＝1 」＝3

ADF T（ρ一1） 一8．92 一7．16 一5．65 一7．84

τ 一2．64 一2．25 一1．65 一1．91

Phillips・Perron δ 0，971 0，997

z（α） 一7．32 一7．32 一〇。642 一〇．642

z（’δ） 一2．26 一2，25 一〇。747 一LO3
z（の3） 4．36 4．38 4．54 2．79

α＊ 0，967 1．00

z（α＊） 一8．48 一8．45 一〇．386 一1．44

zααり 一2．58宰 一2．58＊ 一〇．226 一〇．643

z（の、） 3．29 3．31 0，111 0．0647

σ T TS 湾

1；1 1＝3 1＝1 」騙3 ’ニ1 1＝3 」＝1 ’＝3

一3．07 一3．85 一10．7　　　一 10．9 一10．1 一9．64 一4．95 一3，82

一〇．98 一1．17 一2，76 一2．75 一2．79 一1．06 一1．34 一2．55

1．00 0，970 0，983 1．01

0，606 0，606 一7．52 一7．52 一4．21 一4．21 1．85 1．85

一〇．0696 一〇．360 一2．83 一2．86 一2．07 一2．17 0，861 0，238

3．70 2．78 5．81＊ 5．48榊 4．92 4．15 7．35＊＊ 3．88

0，991 0，993 0，988 0，993

一2．49 一2．65 一1．90 一1．95 一3．30 一3．53 一2．18 一2．69

一2．47 一2．29 一2．52 一2．38 一3．04＊＊ 一2．76零 一L87 一1．74

5．81料 4．40掌 16．6串＊＊ 14．0躰＊ 9．66孝料 7．01寧錦 ，．　1．86 1．06

’Dickey－Fuller（1979），Phillips－Pdron（1988），Perron（1990）による．

サンプル期間：1970年2月一1991年3月

＊＊＊：1％水準で有意，＊＊：5％水準で有意，＊＝10％水準で有意．

T（β一1），τは，確定的トレンドを含む次式に基づく統計量．』

　　　　　　　　　　ご　　△〃‘＝μ’＋β”＋⑳飯一、＋Σα辺ン8一ピ＋観

　　　　　　　　　　トユ
δ，Z（α），Z（’δ），Z（の3）、は，確定的トレンドを含む次式に基づくOLS推定量と各統計量．

　　〃‘＝μ＋β（’一7γ2）＋αy‘＿夏＋z向

α＊ CZ（αつ，Z（’α・），Z（の、）は，確定的トレンドを含まない次式に基づくOLS推定量と各統計量．

　．〃‘＝μ十α串ン‘一1十πε

’は，勧の自己相関に依存するラグの長さである．

　そこで各変数間で確率的トレンドが共通して

いるか，言い換えれば短期的な乖離は生じても

長期的には同一の要因により変動する関係
（cointegrationあるいは10ng・run　relationship）

が存在しているかを確認するために，われわれ

は2変数と3変数の場合について，それぞれ

cointegration　testを行った．その結果は，2変

数の場合が表4に，3変数の場合が表5に要約
され，ている．各． ¥にはEngle　and　Granger

（1987）の2段階法によるDurbin・Watson統計

量，ADF統計量，　Phillips　and　Ouliaris（1990）

による検定統計量（Zα，Z‘）が示されている．

各種統計量は，確率的ショックのラグの長さ

（1）が1ヵ月および3ヵ月のケースについて求

めた．

　表4によると，就職者数と労働供給サイドの

変数に関レて，つまり就職者と失業者就職者

と転職希望者，就職者と職安求職者という2変

数の組については，cointegrateしていないと

いう帰無仮説がすべての統計量について棄却で

きない．これは，就職経路によらず両者が

cointegrateしていないことを示している．こ

れに対して，就職者数と労働需要サイドの変数

に関しては，就職者数と求人数について同様の

帰無仮説がすべての統計量から棄却され，両者

は1つの共通の確率的トレンドにしたがうと考
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表4　就職者と各労働需給要因とのcointegration　test

Hy　， H，σ H，ノ1

CIE† 1ηH＝1．14十〇．524　1η　yF 」η1望「ニ4．71－0．244　1π　σ 1ηH＝6．02－0．515’η14

DW 0，120 0．0576． 0．0907

（」＝1） （’＝3） （1＝1） （1＝3） （’＝1） （’＝3）

ADF 一4．31寧＊＊ 一3．83串＊＊ 一2．37 一1．87 一3．05零 一2．44

A
zα． 一20．5縣 一20．5紳 一8．35 一7．95 一13．4 一13．0

A
z彦 一3．68ホ 一3．68＊ 一2．15 一2．11 一2．78 一2．75

H，T

’πH＝4．22－0．118」ηコ【

　　　0．0456
（」ニ1）　　　（’＝3）

　一2．36　　　　　　一．1．99

　－7．12　　　　　　－7．20

　－2．05　　　　　　－2．06

H，7「s

’πH置4．24－0．145〃31「S

　　　O．0515
　（」ニ1）　　　（1ニ3）

　一2．20　　　　　　－1．91

　－7．24　　　　　　－7．45

　－1．95　　　　　．一1．97

求人と就職希望者とのcointegration　te8t

yσ　，

γ，A y，T．

’π　1！＝5．35－0．154　」π　σ ’η　τ！＝7．32－0。567172A 」η　γ＝4ユ0十〇．09251η　コ【

0．00626 0．00673 0．00634

（’否1）　　（’竃3） （’一1） （’扁3）． （’需1） （’騙3）

一1．05・　　一L36 一〇．937 一1．20． 一L56 一L81

0．278　　　－0，695 0．0691 一〇．789 一1．17 一2．21

0．166　　　－0．318 0．0407 一〇．368 一〇．691 一〇．992

E㎎le・Gra㎎er（1987），Phillips二〇uliaris（1990）による．

サンプル期間：1970年2月一1991年3月．
帰無仮説：「変数間にcointegration関係は存在しない．」

＊＊＊：1％水準で有意，＊＊：5％水準で有意，＊：10％水準で有意．

†：Cointegration　equation．

えられる．また表の最下段は，就職希望者数に

関するそれぞれの変数と求人数の組み合わぜに

は，．cointegration関係は見い出せないことを

示している．その意味で（1）式の右辺中の2変

数は，長期的には異なった要因に基づき推移し

ていると考えられる．

　ま．た表5によると，就職者数，求人数，就職

希望者数の3変数がcointegrateしていないと

いう帰無仮説は，就職希望者にとの変数を用い

た場合にもすべて棄却される．すなわち，就職

経路によらずAMFの3変数はcointegrateし

ているといえる．

　この2変数と3変数の面一的な検定結果は，

どう結論付けられるだろうか13》．一般に，ran－

dom　walkする3変数間には，一次独立な
colntegration　vectorは最大限2つ存在する．

仮に2．つある場合，．双方の関係から1つの変数

（求人）を消去することで，就職者と就職希望者

の2変数にもcointegrationが認められるはず

であるが，これは両者がcointegrateしていな

いという先の結論と矛盾する．ゆえに，この3

変数について，「（i）cointegration　vectorの

rankは1」であることがわかる．すると，3変

数のcointegration　vectorと，1就職者と求人の

2変数のcointegration　vectorカ§実は同一でな

ければならず，「（ii）そのただ1つのcointegra－

tion　vectorの就職希望者数についての係数は

0」という推論が導かれる14｝．

．そこで，果して（i）と（ii）の2つの推論が妥当

であるかを，別のアプローチであるJohansen

（1988）の方法により確認する．まず（i）の

cointegration　vectorのrankの検定として，

表6には就職者数，求人数，失業者数の3変数

の場合と，失業者数の代わりに職安求職者数を

用いた3変数の場合についての最大固有値テス

ト（maximal　eigenvalue　test）とトレーステス
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表5AMF全変数間のcointegration　test
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1

∬f，γ，び H，1ろ〆1

CIE† 1ηH＝2ユ8十〇．4721n γ一〇．171’ησ ’ηH』3．26十〇．376’η γ一〇．3021ηA

DW 0，198 0，199

（」ニ1） （」＝3） （」＝1） （’＝3）

ADF 一4．72＊榊 一4．18＊＊零 一4．85零脚 一4．26榊＊

A
zα 一29．9＊＊ 一30．1林宰 一30．4料 一30。7綿

2ガ 一4．19串串 一4．20榊 一4．26寧零 一4．28串＊

H，γ，T H，γ，7s

’ηHニ1．90十〇，565’η γ一〇．170’ηT ’ηH＝L82十〇．534’η レー0．154’ηTS

0，249 0．313‡

（」竃1） （’ニ3） （1＝1） （1；3）

一5．02宰林 一4．71＊料 一5．54零＊＊ 一5．35僻零

一35．9＊串串 一37．5＊榊 一44，9＊騨 一47．1臨監

一4．48串串宰 一4．56料零 一5．00串ホ＊ 一5．11寧零零

E㎎le－Granger（1987），Phillips・Ouiiaris（1990）による．

サジプル期間＝1970年2月一1991年3月．

帰無仮説：「変数間にcointegration関係は存：在しない．」

＊＊＊：1％水準で有意，＊＊：5％水準で有意，＊＝10％水準で有意．

†：Cointegration　equation，

卜（trace　of　stochastic　matrix）の結果がそれぞ

れ示されている．表の値はラグを3ヵ月とした

場合の各テストの結果であるが，ラグを2ヵ月

としてテストしても以下の結論は変更されない．

これによると，最大固有値テストとトレーステ

ストの両方を通じて，就職希望者として失業者，

職安求職者のいずれの場合についても，rank

が0であるという帰無仮説は5％水準で棄却さ

れる．それに対し，rankが1以下であるとい

う仮説は，両テストを通じて棄却されない．前

節の考察より，各変数がrandom　walkにした

がう部分を持つことを前提とすれば，3変数の

cointegration　vectorのrankが1であるとい

う可能性は，Johansen　testからもやはり支持

される15》．

　次に（ii）の推論を確認する為に，表6の3変

数のケースに関するcointegration　vectorのう

ち，就職希望者数の係数が0であるという三無

仮説の係数制約を課さない場合に対する尤度比

検定を行った．その結果は表7に示されている．

それによると，失業者についてのcointegra・

tion　vectorの係数が0であるという帰無仮説

の係数制約を課さない場合に対する尤度比は

3．09となる．自・由度1の5％水準におけるκ2

統計量は3．84であることから，失業者数の係数

が0であるという仮説は棄却されない．また就

職希望者として職安求職者数を用いた場合に』も，

求職者数の係数が0であるとしたときの尤度比

は2．25となり，やは・り係数制約に関する帰無仮

説は棄却されない．一方，求人数のcointegra・

tion　vectorの係数が0であるという虚無仮説

は，就職希望老として失業者と職安求職者のい

ずれを用いた場合についても棄却される、．以上

を総合すると，ただ一つのcointegration

vectorの就】職希望者数についての係数が0で

あるという結論は，Johansen　testからも妥当

であると判断できる．

　以上の結果は，就職者数の長期的な変動が求

人数のトレンドのみにより説明されることを意

味している．したがって，第2節の（2）式また

は（3）式の仮説に関しては，長期において，求人

数の変動が就職者数の決定要因であるという

（3）式の仮説がより整合的だと考えられる．こ

れによれば，1970年代中盤以降の景気の停滞で

求人を減少させたショックが一時的なものでな

かったとすれ，ぱ，1980年代を通じてもなお労働

需要の減退に永続的に影響を及ぼしたといえる．

そしてこのことが就職者数の増加を抑制し，80

年代の失業率の趨勢的な上昇傾向をもたらした

という推測ができる．しかし逆に，図1に見ら
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表6Johan8en　maximum　likelihood　methodによるcointegration　rank

　　の検定　　　　　　　’
・

H，γ，σ H，
　　　　I
凵CA

Maximal　eigenvalue 帰無仮説

ﾎ立仮説

7＝0

ﾁ；1

7≦1

V；2

γ誕0

ﾁ＝1

γ≦1

V；2

21．7＊＊ 7．02 20．5串 8．01

Trace　of　stochastic　matrix 帰無仮説

ﾎ立仮説

γ＝0

V；≧1

γ≦；1

V≧2

7＝0

V≧1

7≦1

ﾁ≧2

33，8料 12．1 33．8聯 13．4零

γはcointegrationのrankを表す．ラグ3期．

Unit　root　testタり各変数は非定常であると考え，γrO，γ≦1を帰無仮説とする検定

　を掲げた．

＊＊；5％水準で有意，＊＝10％水準で有意．．

表7　Johansen　metLodによる係数制約に対する尤度比統計量LR（1）

’ηH＝β、」ηγ＋β2’ησ ’ηH＝β1’πγ＋β21ηノ1

口無仮説：β1＝0

ﾊ無仮説：β、冨0

13．5林孝

R．09＊

10．6雰林

Q．25

ラグ3期，γ＝1のときの値．

＊＊＊：1％水準で有意，＊＊：5％水準で有意，＊：10％水準で有意．
田無仮説の下で漸近的にノ（1）1三したがう統計量．

れる1980年代での職安求職者や失業者数の長
期的な増加傾向は，1 ｻれだけでは就職者数のト

レンドを押し上げることができながつたと解釈

されよう．

　ここで，このcointbgration　testと従来のベ

バリッヂカーブの計測との関係にふれておこう．

AMFの就職希望者数と求人数の関係について
は，需要ショック、の種類に応じて2つゐ可能性

が考えられる．就職希望者数の変動要因は，家

計所得や労働者の余暇に対する趣向の変化など，

労働需要と独立な要因だけではない．労働市場

におけるショソクがaggregat6　shockである

場合には，均衡は一つのべバリッヂヵーブ上を

移動するために；求人数と就職希望者数の間に

は負の相関が見られることになる．一方，

sectoral　shockが支配的である場合には，ベバ

リッヂカーブ自体がシフトする結果，求人と求

職が同方向に移動することが考えられる．とこ

ろが表4の結果からは，求人数と就職希望者数

にcoiptegrationは観察されなかった．このこ

とから，どちらか一方のショックが支配的とい

うわけではなく，双方のショックが混在してい

るものと推測される．したがって，安定したベ

バリッヂカーブを観察することはできない．

4．4error　correction　mode1（誤差修正モデ

　　　ル）の推定

　以上は長期の就職構造が主に労働需要側の要

因により規定されることを示しているが，短期

の構造はどのように特徴付けることができるだ

ろうか．このためにわれわれは次にerror　cor・

recUon　model（誤差修正モデル）の推計を試み

た．ここでは先のcointegration　testの結果を

ふまえて，cointegration．　equationを次のよう

に特定化した．

　　」ηH‘＝αo一トα11物　呂一｝一EC‘　　　　　　　　　（4）

ここでEC‘は，この式の推計で求められる誤．

差土である．これを誤差修正項（error　correc－

tion　tem）とみなして，　error　correction　mode1

を次のように特定化し推定した．

　　△1π∬‘＝あ十∂IEC卜1十62△伽」猛＿1

　　　　　　　　　ゴ　　十わ3△1物性一1十Σδ4，τ△1ηZ‘一τ十ε¢（5）

　　　　　　　　　τ＝皿

△は階差オペレータである．また，乙．。は就

職者の短期的変動に影響を与える変数であり，

具体的にはα．．，ん．．，7㍉一，のいずれかを用

いる．このときゐ、（〈0）は，前期の．長期関係

くCOintegratiOn）からの乖離EC‘一・がどれだけ

猛に影響を与えるかという意味で，長期関係

への調整速度を表している．ノについては，ラ



　　就職動向の時系列分析

表8　efror　correction　moddの推定
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1　　Coηs’
Eα．且† △」ηH‘一1 △’η硫一1 △’ησ診＿1 △」πσε一2 △1ησ‘＿3 π2 1刀γ

一〇．90×10　3

|0．53×10－3

|0．70×10－4

一〇．0981寧零＊

i一4ユ2）

黶Z．0934宰林

i一3．90）

黶Z．0907ホ林

i一3．80）

0．0501

i0．815）

O．0354

i0．570）

Oρ207

i0．333）

0，146

i1．35）

O，134

i1．25）

O，115

i1．07）

一〇．112

@（0．995）

黶Z．0411

i一〇．337）

黶Z．0551

i一〇．453）

一〇．174

i一i．45）

黶Z．0767

i一〇．589）

一〇．225ホ

i一1．94）

0．10

O．10

O．11

2沿1

Q．03

Q．00

Coηε’ EC、一、† △’ηHH △’ηγ‘一1 △1ηん一1 △’ηん＿2 △’πん一3 π2 1）w

一〇．96x10－3

|0．96×1r3

|0．92×10－3

一〇．0978傘入

i一4．13）

黶Z．0978鵯＊

i一4．13）

黶Z，0971串串＊

i一4．09）

0．0438

i0．712）馳

O．0440』

i0．706）

O．0434

i0，697）

0，105

i0．892）

O，105

i0．889）

O，103

i0．874）

一〇．231

i一1．23）

黶Z．235

i一〇．741）

黶Z．261

i一〇．816）

0．00485

i0．0158）

O，215

i0。510）

一〇．222

i一〇．730）

0ユ0

O，098

O，096

2．00

Q．00

Q．00

Coη3’ Eα一、† △’ηH∫一1 △1ηγ‘一1 △’％71‘一レ △」〃T‘＿2 △」ηTf＿3 π2 1）1γ

一〇．14×10『2

|0．23×10『2

|0．20×10一2

一α104林零

i一4．40）

黶Z．108寧寧孝

i一4．57）

黶Z．106牌零

i一4．45）

0．0506

i0．823）

O．0535

i0．873）

O．0560

i0．910）

0，169

i1．56）

O，144

i1．32）

O，154

i1。39）

　0．0181

@（0．146）

黶Z．0501

i一〇．389）

黶Z．0559

i一〇．432）

0．227零

i1．81）

O．251ホ

iL90）

一〇．0735

i一〇．579）

0，096

O．10．

O．10

2．01

P．99

Q．00

被説明変数：△肋伍．

†Cointegration　equation：’η1ノ』＝1．14十〇．524’η　レを十EC8に基づく．

推定期間：1970年6月一1991年3月．
＊＊＊：1％水準で有意，＊＊：5％水準セ有意，＊：10％水準で有意．

（）内は’統計量．

グが1期までの場合から3期までの場合につい

て考察した．結果は表8に示されている．

　まず調整の速さを見ると，誤差修正項の係数

はいずれも一〇，09から一〇、1前後で安定してお

り，常用雇用の就職者数と求人数との間の長期

的な均衡関係からの乖離は，およそ1年間かけ

て修正されることを示している．常用労働者の

採用を，新規学卒者の採用と合わせ，4月に集

中させる傾向が一般にあることを考えれ’ぱ，こ

れは妥当な値であろう．また，自己の1期ラグ

項についてはいずれ’も有意ではない．

　労働需要側の要因については，求人数の1期

ラグ項が有意ではない．これにより，労働需要

側の要因の変化は長期的には影響を与えるもの

の，短期的な変動としては就職者数の決定に影

響を与えていないといえる．

　労働供給側の要因に関しては，次のような結

論が得られる．まず，職安求職者をはじめとし

て長期のみならず短期的にも就職者数の決定に

対して影響を与えないものが多いことがわかる．

ただし注意したいのは，失業者の3期ラグ項が

就職者を減少させ，就業状態にある転職希望者

数の2期ラグ項が就職者を増加させている点で

ある16）．この結果は，労働供給サイドの短期的

なショックは，一部ではあるが，就職希望者の

就業状態によって異なる影響をもつことを示し

ている．しかも，同じ労働供給サイドの増加シ

ョックではあっても，失業者の増加ショックは

就職に不利な効果を招くが，就業している転職

希望者の増加ショックは有利に働くという，対

照的な方向になっている．書本では，転職希望

の労働者が失業プールを経由せず，就業を続け

ながら転職先を探そうとする傾向の強いことが

指摘される．このことを，失業プールにいるか

否かで就職への影響が逆転するという短期の調

整メカニズムが捉えている可能性がある．

5結論と留意点

　われわれは，日本の労働市場における就職構

造の特徴を明らかにするために，、労働市場のフ
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ロー・アプローチの基本概念であるaggregate

matching　function（AMF）の推計を試みた．そ

こで就職動向に関するマクロ変数が非定常過程

にしたがうという時系列的特性を考慮して，

cointegration　testによって労働需要と労働供

給いずれめ要因が就職動向に長期的な影響を与

えているかを検討した．これ’によると，就職者

数と求人数は一つの共通の確率トレンドにした

がっていると考えられ，就職動向は長期的には

労働需要側の要因のみにより規定されているこ

とが示唆された．

　さらに短期的な影響を知るために，この
cointegration　testの結果に基づき，　error　cor・

rection　mode1によりAMFを推定した．その

結果，常用労働者の就職者数の長期均衡からの

乖離は，およそ1年間で調整されることがわか

った．また一部ではあるが，失業者数と転職希

望者数の短期的変動が就職動向に影響を与えて

おり，就職希望者が就業中か否かによって異な

る効果をもつことが示された．

　以下われわれの分析に残された課題について

触れて本稿を閉じる．

　まず第一に，われわれの分析は就職者と離職

者双方の動向により決まる雇用調整のうち，離

職者数の決定を所与として就職市場のメカニズ

ムについてのみ焦点を当てている．だが，求人

数や就職希望者数が一定であっても，それらの

決定の事後に離職者数の変動が生じているなら

ば，そのことは直接に新規就職者数に影響を与

えるかもしれない．もっともわれわれは，

Grangerの因果性テストによって「毎月勤労

統計」による月次の離職率の系列が入職率の系

列に対して統計的には影響を与えていないこと

を確認している．したがって，以上の分析は離

職動向とは関係なく成立するといえよう．ただ

し，フロー・アプローチを完結させるためには，

就職動向と並んで離職動向が短期的・長期的に

どのような要因により規定されているかを分析

する必要がある．

　その第二は，就職動向について少なからぬ割

合を占めている新規学卒者の就職と，出向者数

を変動させる要因について直接言及していない

点である．日本の長期雇用メカニズムを考える

とき，前者はその入口の調整として，後者はそ

の景気後退局面での調整として，どちらも重要

な意味をもつはずであるが，本論ではその分析

を残している．その理由は，これらについての

データが年次データとしてしが利用できないた

めに，サンプル数の制約から時系列分析に適さ

ないと判断したからである．だがそれらの就職

動向全体にしめる大きさを考えると，時系列分

析とは異なる方法を用いてそれらの決定要因に

ついて将来検討する必要があろう．

　（論文受付日1992年11月9日・採用決定日

　1993年4月14日，日本開発銀行・学習院大

　学・東京大学）

　注

　＊　本論の作成に当たり，尾高煙之助氏（一橋大学），

水野朝夫氏（中央大学），吉川洋氏（東京大学），福田慎

一氏（一橋大学），照山博司氏（京都大学），脇田成氏（東

京大学），川崎八七氏（統計数理研究所）および理論・

計量経済学会，日本開発銀行，日本経済研究センター，

東京大学，横浜国事大学でのセミナー参加者から，有

益な助言を頂いたことに感謝します．

　1）　標準的なものとして，実質賃金と生産量で説明

される最適雇用ストックに部分調整を組み合わせた，

企業の「雇用調整関数」の計測がある．例えば山本
（1982），篠塚（1989）を参照．

　2）例えば労働市場のマクロ理論の一つとして近年

盛んに議論された効率賃金仮説（eHiciency　wage
hypothesis）は，このような現象にミクロ的基礎付け

を与えるものである．

　3）就職希望者がheterogeneousである場合，失業

期間でこれらを特徴付けした一つの定式化が・Jack・

man　and　Layard（1989）にある．ただし，日本では就

職と失業期間のクロス・データが利用できないため，

この分析は断念した．

　4）例えば，最も簡単な確率的遭遇過程（random
matching　process）では，次のように〃（・）が計算で

きる」就職希望者のうちαの割合が1企業のみに求
職活動を行うことのできる微少期間を考えよう．ある

求人がだれの求職をも受けない確率は，（1－1／y；）媚

空θ⑫（一αx／y；）である．すると逆に，ある求人にと

って就職が成立する確率は1一鋤（一αx／y∂だから，

全体の就職は，

　　H‘＝玩（1一吻（一αXノ玩））

と表せる．このようにマッチングが同質的で外部性の

ない場合，AMFは骸，X‘について一次同次の増加関
数となる．

　5）　この点についてはYellen（1989）またはAkerlof

（1990）を参照のこと．
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　6）　この他に，被説明変数として「労働力調査」の

雇用者数に入職率を乗じたもの，「毎月勤労統計」から

常用・臨時全体の労働者数に入職率を乗じたものを用

いた場合についても計測したが，以下で得られた基本

的な結論に変更は生じなかった．

　7）．代替的な方法は，新卒就職者がすべて4月に就

職すると仮定して，4月．の就職者数から年間の新卒就

職者数を除くことである．この調整をした場合も，以

下の結論に変更は生じなかった．

　8）米国には求人に関する官庁統計がないため，
Blanchafd　and　Diamond（1989）は求人広告を用いて

作成されたConference　Board’s　Indexを採用してい

る．

　9）　ただし「雇用動向調査」の入職者には同一企業

内部での転入による異動者も含まれるので，就職希望．

者の職安経由率はこれよりも高い値となる傾向がある。

　10）変数間に以下でテストする』cointegrationが

存在するときは，一致推定量となる．．

　11）　このようなデータの非定常性が懸念される場

合のマク．ロモデルの実証手順については，Campbell

and　Perron（1991）がサーベイを与えている．．

　12）構造変化がある場合，unit　root　testの結果は

サンプル期間によって変わることがある．そこでわれ

われは第1次石油危機以降の1976．年1月から1991年

3月までの期間についても同様のunit　root　testを試

みた．しかし，依然として全ての変数が確率的なトレ

ンドにしたがうという仮説は棄却されないことが確認
されている喫．

　13）　もっとも，cointegratiQn　test②検定力が弱い

ために，対照的な結果が生じている可能性はあるが，

以下では結果が正しいものとして整合的な結論を導く．

　14）．厳密には．次のようになる．就職希望者として

失業者をとる場合を考える．就職者数H‘と求人蓮
痔がcointegrateしており，就職者，求人，失業者
σ‘．烽モ盾奄獅狽?№窒≠狽?ｵているから次の2式が成り立つ．

　　勿猛一α1ηyl～ノ（o）

　　1η17‘一β置」η1ろ一β21ησご～1（0）．

ただしα，β1，β2は定数で，α≠0，（β1，β2）’≠0である．

また．，1（0）は定常過程を表す．y｝を消去すると，

　　（α一β1）」η1脇一αβ2勉σご～1（0）

を得るが，就職者と失業者はcointegrateしていない
から，

　　β1＝α≠0かつβ2＝0
．が必要となる．つまり，両者のcointegration　vector

は一致し勉伍の係数は0と．なる．

　15）　就職希望者数として転職希望者を用いたケー

スでは，ラグを2カ．月とした．ときのcointegration

vectorのrankはJohans6n　testからも1である可能
性が支持される．だがラグを3ヵ月とした場合には，

先のEngle・Granger（1987）の手法による結果と異な

り，3変数間にrank　2のcointegrationの可能性が
Johansen　testからは示唆される．この結果と次節の

error　correction　mode1の結果によれば，非就業状態

の就職希望者数の変動と異なり，転職希望者数あ変動

が就職者数の長期的変動に対して影響を与えている可

能性は必ずしも否定できない．

　16）転職希望者処を，実際に求職活動を行う
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TS‘に変更して推計した場合も，同様の結果が得られ

ている．
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