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既婚女子の労働供給

短時間，長時間労働供給関数の推定一

永　瀬　伸　子

1．はじめに

　女子の労働供給行動の計測は，社会変化の中

で一層重要性を増しており，四駅データを用い

た労働供給関数の推計は，米国，カナダ，英国

をはじめ広く諸外国で行われている．その分析

の枠組みには共通性が見られ，生産性に応じた

市場賃金率に面した労働者は，各人の余暇時間

のシャドープライスが市場賃金率に一致するま

で，労働供給を行うというモデルが原型である．

日本においては個票データを利用した分析の数

がまだ少ないものの，基本的には同一のモデル

の推計がなされている．しかしながら，推計結

果を見ると，欧米とは異なり，理論の先験的な

予想に反するものが多い．すなわち，夫の所得

が高いほど妻の時間のシャドープライスが上昇

し労働供給時間は減少することがモデルから予

想され，実際，欧米では実証的にその仮説が支

持されている．ところが，日本の実証結果では，

むしろ夫の所得が高いほど妻の労働時間が増加

するという結果を示すものが多い（島田ほか

（1981），樋口・早見（1984），Hill（1988），　Yoshi－

kawa　and　Ohtake（1989））1＞．また妻の労働供

給行動に大きな影響を及ぼすのは家計内の子供

の年齢や人数であるが，欧米では，幼い子供の

数が増えると，妻の労働供給時間が有意に減少

するという結果がほぼ一致して見られる．けれ

ども，日本に関しては，雇用就業者の労働時間

は，幼い子供が増えるほどむしろ増える結果

（島田ほか（1981），樋口・早見（1984），Hi11

（1988），Yoshikawa　and　Ohtake（1989））が多

く得られている．

　これらの結果を踏まえて，Shimada　and

Higuchi（1985）は，日本においては「労働時間

選択」モデルよりも，「就業一非就業」モデルの

方が現実的であると主張する．つまり，労働供

給は，労働時間の微調整を通じて，最適な労働

時間選択をするという図式で行われるのではな

く，企業の指定する固定的な労働時間と賃金率

を受け入れるか否かといった離散的な選択とし

て行われるというのである．たしかに，雇用就

業者の場合就業規則があるため，現実の労働時

間が，希望労働時間と一致するとは限らない．

しかしこれは日本に限らず，欧米でも一般的な

現象であり，事実，この点は日本（小尾（1969））

と同様に，米国でも指摘されている（Lundberg

（1984），Dickens　and　Lundberg（1985））．　しか

し欧米諸国では，希望労働時間の選択というモ

デルの大枠で現実の労働時間を説明できるのに

対し，日本では良好な結果を得られない．

Nagase（1997．3　forthcoming）は，正社員，パー

ト，内職，家族従業，自営業など諸外国と異な

り，多様な就業形態があること，就業形態間で

就業コストの差があることが日本特有の結果を

生むと説明する．では，自主的な労働時間選択

モデルは日本の現実とは大きく乖離しているの

だろうか．

　本論は，自主的な労働時間選択モデノレに従い，

女子の労働供給関数の推定を行うことを目的と

するものである．その際に，先行研究を踏まえ

て，次の2点にとくに留意した．第1に，短時

間就業者と長時間就業者の区別である．短時間

就業者と長時間就業者では，就業コスト，就業

に対する意欲などが異なる可能性がある．もし

短時間を選択した者と長時間を選択した者に関

し，説明変数ではとらえられない特性にランダ
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ムでない差異があるとすれ，ば，両者をあわせて

分析するこれ’までの分析では，正しく係数を推

定しきれ’ない．なお両者を分けて推計すること

によって生じるバイアスの修正に関してはNa－

kamura　and　Nakamura（1983）の方法を踏襲す

る．

　第2に，本論で計測に用いるデータは，これ

までの分析で採用されたデータにない利点があ

る．先行研究が依拠した総務庁「就業構造基本

調査」や総務庁「全国消費実態調査」は，賃金

データがなく，労働省「賃金センサス」から，

都道府県別，年齢，学歴別の平均雇用者賃金率

を当てはめることを余儀なくされている．この

方法では，重要な賃金決定要因である就業経験

が考慮できない上，1992年においてもなお既婚

女子就業者の約3割をしめる非雇用就業者2）は，

賃金データがないこともあって，分析から除外

せざるをえないという制約があった．これに対

して本論が用いる雇用職業総合研究所「1983年

職業移動と経歴（女子）調査」は，年収階級と実

労働時間から賃金率を推計できる．

　以下，本論の構成は，2で，労働供給モデルと

その定式化について述べ，3で，データと説明

変数について述べる．4では労働時間で分けた

賃金関数，労働供給関数の推計結果を示し，5

は，結びである．

2．モデルとその定式化

　女子の労働供給関数の推定は，Heckman
（1974）らによって，女子間の観察できない差異

を取り入れる方向で発展した．今や古典的とも

いえるモデルは次の通りである．既婚女子は，

財Zと非市場労働時間五からなる効用σを

最大化するように労働供給時間Hを決定する．

ただし，財や非市場労働時間から得られる効用

は，子供の年齢や数，通念などの社会経済的要

因Eに依存する．初期賦存は，夫の所得1，時

間丁であり，賃金率がW，財価格がPである．

　　Max　U（Z，　L；E）　　　　　　　　　（1）

　　　予算制約　PZ＝冊＋1　　　　（2）

　　　時間制約　L＝7「一H　　　　　　（3）

　効用最大化のうグランジェアンをλとする

と，一階の条件は，
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であり，最適な労働時間（図1では丁引くL∂

が決定される（砿，αは，それぞれ，σをZ，

五で微分したものである）．σ琳は，労働時間

Hにおける非市場労働時間の価値であり，労働

時間Hのもとで，正の労働供給がなされ，る最

低の賃金水準（留保賃金）である．

　女子が市場労働によって獲得できる賃金は，

時間あたり賃金Wの対数1η罪を被説明変数

とし，教育年数，就業年数，都市ダミーなどX

を説明変数とする線形関数として記述されうる

と仮定する．勧は，これらの説明変数で表され

ない個人間の賃金率の差であるが，Xとは独

立であり，平均は0である．

　　　　　1πワレ7＝αo十ごZlX十z61　　　　　　　　（6）

　一方，留保賃金W＊は，その対数1πW＊を被

説明変数とし，労働時間H，夫の所得1，家

族・社会変数Eを説明変数とする線形関数で

表されると仮定する．

　　　1πワ7＊　＝　ろ0一トゐ1H十ろ21r→一ろ3、E一トZ42　　　（7）

　π2は，個人間の非市場時間と財との選好に関

する好みの差であるが，平均は0である．

　自由な労働時間選択が可能であれば，一階の

条件より，各人の留保賃金率研＊が市場賃金

確と等しくなるよう労働時間Hが選択される．

　　　　　　　1ηw＊＝・1ηIF

これより選択される最適な労働時間は，

H＝（1／∂1）（α。＋αlX一∂o一∂21一δ3E）

　　＋（1／ゐ、）（π一π2）

となる．

（8）

（9）

　推計上の問題は，賃金率，労働時間のデータ

が，母集団全体ではなく，就業者のみからしか

得られないことである．女子は，仕事に定着志

向が高い者と家事専業の者とに分離する傾向が

あり（Ben－Porath（1973）），女子の労働供給関

数の推計には，学歴，年齢，家族属性等に表さ

れない個人間の異質性を考慮する必要がある．

Gronau（1973　a，1973　b），　Heckman（1974，

1979）は，観察可能な変数ではあらわしえない

労働供給行動に関する女子間の差異を，誤差項
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図1　労働時間選択の基本モデル
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の期待値の差としてとらえる方法を考案，発展

させ，女子の労働供給推計手法として確立させ

た．

　本論文では，この基本モデルを，さらに短時

間労働者（週35時間未満の労働時間を選択した

老）と長時間労働者（週35時間以上の労働時間

を選択した者）のサンプルに分けて分析する．

この場合，前段と同様に，データが短時間労働

を選択した者と長時間労働を選択した者のみか

ら構成されることが，個人間の性向の異質性と

して誤差項に与える影響を考慮しなければ正し

い係数値が得られ，ない．このため，Heckman

（1979）の応用であるNakamura　and　Na－

kamura（1983）の二段階推定法を用いる．

　すなわち賃金の対数の推定値を勿π’とし，

　H＊＝（1／ろ1）（伽∬’一∂o一∂21一δ3E）とおき，

π3＝（1／∂1）（z41－z42）とおくと，

長時間労働を選択する確率は

P〔（H＊十z43）　≧35）　＝＝1一φ〔（35一∬＊）／σ〕（10）

就業を選択する確率は

　P〔（H＊＋π3）＞0〕一1一φ〔（一H＊）／σ〕　（11）

　σはπ3の標準偏差，φ〔＊〕は標準正規密度関数

である．

　長時間労働者の賃金関数，労働供給関数の計

測は，長時間就業者のみのサンプルを用いて行

　　　ア　　　　　し

われるため，このサンプルにおける誤差項の期

待値は0ではなく，推定値にバイアスがかかる

（Appendix参照）．そこでセレクション修正項

（λ1）を入れると賃金関数は，

1ηπ＝αo十α1X一トE（z611H≧35）

　　＝α。＋α、X＋（σ励／σ）λ、＋”1

　λ1＝　φ〔（35－H＊）／σ〕／

　　　［1一φ〔（35－1∫＊）／σ〕］

（12）

　σ枷はπ3と彷の共分散，φ〔＊〕は標準正規分布

関数

　　労働供給関数は，

H＝（1／ろ、）（1η罪しろ。一δ21一ろ3E）十σλ1十〃2

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（13）

　　　〃1，02は期待値0の誤差項

短時間労働者は同様に，

　1％〃＝αo’十α1’X十E（％l135＞H＞0）　（14）

　　　＝αo，十6Zl，x十（σ’励／σ’）λ2十彷，

　　λ2＝｛〔φ（35－H＊）／σ’〕一φ〔（一H＊）／σ’〕｝

　　　／｛φ〔（一H＊）／σ’〕一φ〔（35－H＊）／σ’〕｝

　　　σ’励はπ3とπ1の共分散

　H一（1／ろ1’）（1π確しろ。’一∂，’1一ろ、’E）

　　　→一σ’λ2十θ2’　　　　　　　　　　　　　　　　　（15）

である．
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3．データ及び説明変数

3．1　データについて

経　　済　　研　　究

　本研究の推計に用いるデータは，雇用職業総

合研究所「1983年職業移動と経歴（女子）調査」

であり，全国から層化多段抽出法によって3000

サンプルを抽出，面i接法によって約2400サン

プルの解答を得たものである．非雇用就業者，

非就業者などのデータを含み，また，本人の学

歴や経験などの個人属性，家族構成などの詳細

な変数が得られる．

　分析対象は，20歳から44歳の既婚女子1035

サンプルに限った．これは，若年層と高年層で

は，学歴，自営業比率などに大きい差があり，

データ属性がかなり異なるためである．非雇用

就業者（内職者，家族従業者，自営業老など）も

就業者として分析の対象に含め，欠損値のある

データは除いた3）．

　労働時間は1日の平均実労働時間と1週間の

平均実労働日数から算出した週間実労働時間を

用いた．また賃金率は，21に分かれた年間収入

階級値を年間に引き直した実労働時間で割って

推計したものである．ちなみに週の実労働時間

が35時間未満である短時間就業者を就業形態

別に見ると，「呼称パート・アルバイト」の約半

数，「内職者」の約7割，「自営業主・家族従業

者」の約3割，「正社員」の1割弱である．

　本データについて，詳しくは雇用職業総合研

究所（1988）を参照されたい．

3．2　説明変数について

　ここでは推計する関数の説明変数について簡

単に説明する．（12）式，（14）式の賃金の説明変

数Xとしては，教育年数，通算の実就業年数，

年齢ダミー，都市部ダミーといった一般的なも

のに加えて，教育アスピレーションを採用する．

　教育年数，実就業年数は，人的資本の代理変

数である．

　教育アスピレーションとは，義務教育終了時

に，本人が希望していた学歴である．実現値と

希望学歴の差は，流動性制約によって希望学歴

を達成できなかった場合は「やる気」を，怠慢

によって初志を貫けなかった場合はむしろ努力

水準の低さを表す情報と考えられ，努力水準や

熱意などが賃金に与える影響を計る指標とする．

俗に「女に学歴は要らない」という言葉がある

が，このような考え方をする親をもてば，男子

に比べて女子は教育の流動性制約が強い可能性

がある．しかも，このような考え方は，昔ほど

広く信じられていたかもしれない．このような

世代間での差異を考慮するため，教育アスピレ

ーションは年齢ダミーとクロス項をとる．加え

て，年齢差による影響を見るため，20～24歳を

ベースとする年齢ダミーを入れ’る．

　また地域による労働需要の差異を考慮するた

め，都市圏を1とする都市部ダミーを入れる．

　次に（13）式，（15）式の労働供給関数に影響を

与える変数として，推計賃金率，夫の所得の他

に，未就学児数，子供数，夫の所得，祖母，祖

父との同居ダミー（夫もしくは本人の母親，父

親をそれぞれ「祖母」，「祖父」と呼ぶこととす

る），就業に対する志向ダミー，夫が自営業ダミ

ーをとる．

　夫の所得の上昇や，未就学引数の増加は，家

庭内の時間の価値を高めると考えられるため，

期待する符号条件は負である．

　祖父母との同居は，祖父母が既婚女子の家庭

内労働を代替するのであれば，既婚女子の留保

賃金を下げ，介護を必要とするのであれ’ぱ，む

しろ高めるだろう．

　志向ダミーには，一般的に女子が職業を持っ

て外で働くことについての意見として，子供が

できても可能な限り続けた方がよいと答えた者

は，これを1とする継続志向ダミーを，子供が

小さい間はやめて，ある程度大きくなったら再

就職する方が良いとした者は，これを1とする

再就職ダミーをいれた（これ以外の者とは，職

業を持たない方が良い，就業期間は子供ができ

るまでなどと限定した意見を選択した者であ

る）．就業経験や家族構成などが，意見形成に

影響を及ぼす側面を現実には無視できないが，

ここでは家庭内時間に対する個人的な価値観を

表すものとする．

　また夫が自営業の場合は，家族従業者として
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短時間（週35時間未満） 長時間（週35時間以上）

定数項 3．432＊寧寧 （2．781） 4．449准＊＊ （8．282）

教育年数 0．104＊＊ （2．5σ0） 0．105艸＊ （4，147）

就業年数 0．060P串 （2．236） 0．0297掌串 （2．294）

年齢30～34歳 0，260 （0．186） 0，297 （0．275）

年齢35～39歳 0，203 （0．155） 一〇．478 （0．686）

年齢40～44歳 0，187 （0．124） 一1．178串 （1，826）

25～29歳＊アスピレーション 0．0840 （0．793） 一〇．0023 （0．548）

30～34歳串アスピレーション 0．0536 （0．895） 一〇．0387 （0．520）

35～39歳ワスピレーション 0．0742 （1．390） 0．0371 （0．916）

40～44歳＊アスピレーション 0．0511 （0．665） 0．0861料＊ （2．687）

都市部 一〇．0630 （0．514） 一〇．0223 （0．250）

セレクション項 一〇．1253 （0．707） 0．1654 （1．295）

標本数 143 285

調整済決定係数 0．1232 0．1794

注：0内は’値有意水準零牌1％，艸5％，“10％．

働く選択肢があり，雇用就業と比べて就業コス

トが小さく，留保賃金は下がると予想され，る．

4．推定結果

　賃金関数の推定結果は表4－1，労働供給関数

の推定結果は表4－2である．Nakamura　and

Nakamura（1983）の米国とカナダについての

推計結果では，短時間労働者と長時間労働者と

で労働供給の定数項に差があることが指摘され

たものの，両者で推定パラメータの符号が逆転

する結果は報告されていない．一方本データは

規模が小さいため同論文のように多数の年齢グ

ループ別推計はできないので厳密には比較不可

能だが，労働供給関数では短時間就業者と長時

間就業者とで推定係数の符号が「未就学児数」，

「夫の所得」，「夫が自営業ダミー」などについて

逆転していることが示された．これ，は日本では

米国やカナダと違って，短時間就業者と長時間

就業者の労働供給行動が大きく異なることを意

味する．

　まず賃金関数を見ると，教育年数や就業年数

の収益率は賃金センサスを用いた先行研究に比

べると全般に高く（それぞれ年あたり10～11％，

3～6％），対象を非雇用就業者も入れ，従来の研

究の中でもっとも高い係数を得ている大沢
（1990）にほぼ比肩する4｝．

　また40～44歳の長時間就業者のみに関して

は，教育アスピレーション（希望教育年数）の効

果が有意に正である．この年齢では教育の流動

性制約が顕著であったのではないかと考えられ

る．換言すれば，中年女子に関しては，能力があ

っても教育を受けられなかった者がいるが，若

年層では，このような制約は有意に見られない．

　次に，労働供給関数の推定結果から注目さ

れるのは，短時間労働者と長時間労働者に分け

て推定すると，短時間労働者については，区別

せずに推計した場合に比べて決定係数が大幅に

改善され，符号も理論と整合的な係数が得られ

ることである．短時間労働者の場合は，幼い子

供が増える・ほど，また非有意ではあるが夫の所

得が高いほど労働時間は減少する．一方長時間

労働老については，これまでの研究（樋口・早

見（1984）など）と同様，これらの変数に関して，

予想される符号と正反対の結果が得られている．

このことは自由な労働時間選択という理論モデ

ルが短時間就業者にのみあてはまることを示唆

する．

　さらに長時間就業老のサンプルを「正社員」

だけに限定して同様の推定作業を行った場合が，

表4－2の最右側である．夫の所得，未就学児数

のパラメータは，期待した符号条件は満たされ

ず，しかも5％の有意水準に達している．一方

ここには掲げていないが，「非雇用就業者・パ

ート」に限定した場合は有意ではなくなる．短

時間労働（実労週35時間未満）の正社員は1割

に満たないことを勘案すると，自主的な労働時
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間選択の理論があてはまらないのは，長時間就

業者一般と言うよりも「正社員」の特徴であろ

う．正社員を選択すると，より大きい就業コスト

を要するという，Nagase（1997．3　forthcoming）

の理論仮説を間接的に支持する結果である．

　また短時間就業者のサンプルについて，「非

雇用就業者」，「パート」にそれぞれ限定した場

合との比較，並びに，「自営業世帯」，「雇用者世

帯」にそれぞれ限定した場合との比較を行い，

就業形態間の差異を見たが，どの結果において

も，未就学児や夫の所得などの説明変数の符号

は，労働時間調整モデノレの予想通りであった．

短時間就業に関しては，「自営業」，「家族従

業」，「内職」などの非雇用就業も「パート就業」

も，ともに自主的な労働時間調整モデルで説明

可能である．

　ただし「夫が自営業」ダミーが，短時間就業

者では負，長時間就業者では正の逆転したパラ

メ7タが推定され’ていることに示され，るように，

自営業主の妻の就業時間は，短時間の者はより

短時間に，長時間の者はより長時間に分布して

いる．自営業者の妻は，非雇用就業を選択する

場合が多いが，通勤コストなどの固定コストが

小さいこと，家庭内時間と就業時間の融通がき

くことなどの理由で，一般の雇用就業に比べて

就業時間分布が広くなるものと思われる．

　賃金率の影響を見ると，賃金率の上昇は，短

時間労働者に関しては，労働時間を有意に大き
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く減少させるという強い負の係数を得た．女子

労働者の賃金弾性値が正か負かという問題は未

解決の問題である．欧米では男子は負であるが

女子は正と一般的に考えられており，日本の実

証結果は正と負と入り混じっている．ただし欧

米に関しても女子も負であるとする実証結果

（例えば，Nakalnura　and　Nakamura（1981））

がある．

　強い負の係数が，短時間就業者に特に顕著に

見られる理由は，非課税所得を目指した就業調

整行動にあるのではないだろうか．非課税限度

額を越えると，課税，社会保険料の賦課，配偶

者手当の支給のストップなど，制度上，大きい

固定コストがかかるため5），むしろ実質的な手

取りが減るという「逆転現象」が存在する．こ

のため，特に短時間就業者に関しては，当時の

非課税所得80万円をターゲットとする（つまり，

高賃金の者ほど労働時間は短く，低賃金の者ほ

ど労働時間が長い）行動が顕著に見られ，賃金

率に対する強い負の係数としてあらわれている

のではないだろうか．ただし本データは，賃金

率そのものの報告があるわけではなく，年間所

得階級値の中央値を分子とし，週の実労働時間

から推計した年間労働時間を分母として賃金率

を求めている．このため，短時間就業者に関し

ては，所得階級分布の少なさが賃金推定上にバ

イアスを生んでいる可能性は無視できない．し

かし，制度上非課税所得を超えるコストが，よ

表4－2　長時間，短時間で分けた二段階推定法による労働時間供給関数

短時間 長時間

（週35時間未満） （週35時間以上） うち正社員

定数項 86．5串＊傘 （5．623） 50．5＊榊 （3．381） 54，9宰掌潅 （4．011）

未就学肩口 一2．357准＊ （2．062） 1．706＊ （1．734） 3．479牌＊ （2．617）

子供数 1，214 （1．257） 一1．179 （1．418） 一〇．761 （0．949）

祖母と同居 一3．544＊ （L750） 1，023 （0．562） 一〇．157 （0．069）

夫の所得 一〇．0987 （1．569） 0．0611 （1．423） 0．0105纏 （2．177）

就業継続志向 一2．33 （0．965） 一2．331 （1．252） 一〇．315 （0．171）

再就職志向 一3，047＊零 （2．314） 一3．026料 （2．157） 一〇．814 （O．572）

祖父と同居 1，589 （0．658） 一3．002零 （1．701） 一2．250 （1．006）

夫が自営業 一2．601 （1．596） 2，932准＊ （1．980） 一2．342寧 （1．886）

推定賃金 一9394串＊傘 （3．679） 一〇．980 （0．376） 一2．256 （1．016）

セレクション項 2，257 （1．614） 3，713 （1．574） 4．407准＊ （2．078）

標本数 143 285 135

調整済決定係数 0，243 0．0437 0．0719

注：O内は’値有意水準林廓1％，艸5％，串10％．
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り大きいと考えられる雇用者世帯と，より小さ

いと考えられる自営業世帯に区別して労働供給

関数を推定すると，推定賃金にかかる負の係数

は，雇用者世帯の方が大きな負の係数となる．

これは税制の歪みによる説明の傍証となろう．

より詳細な計量分析は，非課税限度枠以下の所

得階級が少ないため，本データでは，限界がある．

　この他に有意な係数を持つのは，再就職ダミ

ーで，望ましい女子の就業形態として子育て終

了後に再就職するべきと考える者はそうでない

ものよりも有意に労働時間が短い．このような

価値観の持ち主は，家庭時間を優先させると考

えられる．セレクションの効果は，正社員に関

しては有意で正であり，「仕事好き」といった性

向を示しているものと思われる．また祖母と同

居している短時間就業者は有意に労働時間が短

く，祖父と同居している長時間労働者も同様で

ある．祖父母は，既婚女子の家事・育児を代替

する面と，逆に世話を必要とする面がある．

　本論と関連する分析に，高山・有田（1992）が

ある．彼らは総務庁「全国消費実態調査
（1984）」を用いて，就業形態の離散的な選択を

多項ロジットモデルで分析しており，「未就学

児」，「夫の所得」の影響に関しては，本論と興

味深い差が出ている．高山・有田の分析では，

夫の所得が高いほど正社員就業は大きく抑制さ

れるが，パート就業に関してはその度合いが小

さいこと，幼い子供の就業抑制効果は両者とも

に大きいことが示されている．一方本論の結果

は，一見反対である．短時間就業者に関しては，

未就学児，夫の所得ともに，労働時間に与える

影響は負であるが，正社員に関しては正である．

つまり，人頭で見た就業行動と，本論のように

労働時間で見た就業行動とでは，反対の結果が

もたらされている．

　一見反対の結果ではあるが，短時間就業者に

関しては，標準的な労働経済理論の枠組みから

整合的な説明ができる．パート，内職家族従

業者，資本投下の少ない個人営業主などは，労

働時間の設定や休日の取得も比較的自由である．

一方，近年，技術革新や新業態の発展によって

家事労働の軽減がすすんだ．この結果，就業0
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時間における留保賃金が下がれば，夫の年収が

上がっても「非就業」のコーナー解は選択され

にくくなり，人頭でみると，夫の所得の就業抑

制効果は小さいと考えられ，る．ところが，正の

就業時間においては家庭内時間がより希少とな

るため，夫の所得の増大とともに，家庭内時間

の需要が高まり，労働時間は短くなると考えら

れ・る。

　一方，正社員の労働時間にさほど自由がきか

ないとすれ，ぼ，就業決定の際に考慮される留保

賃金は，正社員に限っては，就業0時間のそれ

ではなく，フノレタイム就業におけるものとなる．

人頭でみれば，他の選択肢よりも夫の所得の就

業抑制効果が強くでるのはこのためと解釈でき

る．実際，本データを用いて，短時間，長時間，

非就業の離散的な選択として多項ロジット分析

を行うと，夫の所得にかかる係数は，長時間就

業者の方が，短時間就業者よりも高く，高山・

有田（1992）を追認する結果が得られる．

　正社員に関して，幼い子供の数および夫の所

得の高さが，労働時間と正の相関をもっている

という結果は，少々解釈がやっかいである．託

児，家事サービスの購入といった就業に伴う固

定コストが，幼い子供数，夫の所得と正の相関

を持つ場合は，このような結果が予想される．’

つまり，固定コストが高いため，一般に「正社

員」の選択は抑制されるが，選択する場合は平

均費用を下げる長時間労働が選択され，ると解釈

される．また夫の所得の高さが妻の今期の時間

制約をゆるめる可能性も考えられ’る．一般的に

正社員は勤続加給が大きいと知られている．合

理的であれば，転職，退職，あるいは残業をす

るか否かといった就業行動は，現在賃金ではな

く，将来賃金の現在価値を指標として選択され

るはずであり，離職のコストを勘案した長期的

な視点に立った選択がされるはずである．しか

し現実の若年時の賃金率は相対的に低く，将来

賃金には不確実性もある．このため，家事，育

児サービスの購入に一時的に収入を上回るコス

トを払うことができるのは，夫の収入の高い階

層となるのかもしれない．最後に，夫婦のベア

リングがランダムでなく，夫の所得の高さが，
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フノレタイム就業を選ぶ妻の賃金や性向を代理し

ている可能性も考えられる．事実，本データで

は，夫の所得と妻の学歴，妻の収入には正の相

関がある．

　この点は，さらに別データでの検討に委ねら

れるべきものであるが，例えば樋口（1991）は，

1977年「就業構造基本調査」の個票を用いて夫

の所得と妻の労働時間の関係をグラフ化してい

るが，本論の結果と合致している．すなわち，

年間労働時間2000時間以上（当時のフルタイム

就業者）では，世帯主所得と雇用就業の妻の労

働時間に正の相関が，年間労働時間800時間以

下では，反対に負の相関が見られる．

5．おわりに

　本論文では，雇用職業総合研究所「1983年職

業移動と経歴（女子）調査」の個票を用いて，自

主的な労働時間選択モデルに従い，短時間就業

者と長時間就業者とで分けて，労働供給関数お

よび賃金関数を推定した．この結果，欧米とは

異なり，短時間就業者と長時間就業者で大きく

就業行動が異なることが示された．

　短時間就業者については，夫の所得が多いほ

ど，また，幼い子供が多いほど労働時間は短く

なるという欧米で繰り返し確認されている現象

が，雇用就業者，非雇用就業者を問わず見いだ

せた．日本においても，最適労働時間の選択と

いう標準的な労働供給モデルが，短時間就業に

関してはあてはまることが示された．

　一方，長時間就業については，家庭内に幼い

子供が増えるほど妻の労働時間が増える，夫の

所得が高いほど妻の労働時間が増えるという，

先行研究で示された日本特有の結果が追認され

た．これは主に「正社員」の就業行動の影響に

よるものである．

　雇用労働者の就業時間規定は，程度の差はあ

るにしてもどの国にも存在する．しかし欧米で

は，企業の選択や転職などによって，希望労働

時間の選択という大枠で就業行動が説明可能な

のに対し，日本の「正社員」は，この枠組みか

らは説明できないことが示された．就業時間指

定が厳しく，就業コストが高いこと，しかも，

研　　究

樋口（1991），永瀬（1994）に示されるように，転

職は，賃金を大きく引き下げるため，転職を通

じた時間調整も難しいことなどがその原因では

ないだろうか．このため，正社員の選択肢は，

大きい固定コストがかかっても，将来を見通し

て，仕事への大きいコミットメントを続けるか

どうかの選択となり，各時点における最適な労

働時間の選択という図式では説明できないもの

となっている．

　また短時間就業者に関しては，税制などの諸

制度が労働供給に大きい歪みを与えている可能

性が強い負の賃金弾力性から示唆された．しか

も，教育，経験などの点で人的資本の高い労働

者ほど，労働供給を減少させる方向の歪みとな

っている．なおこの歪みは，現在でも基本的に

は変わっていない．

　また賃金関数を推計した結果，1983年当時の

女子中年層は，教育機会が制約されていたこと

が示唆された．

　残された課題として，専業主婦優遇の諸制度

が女子の労働供給行動に与える影響の詳細な分

析が必要である．非課税限度額を超えると，社

会保険，企業慣行上，かえって手取り収入が減

少する．このことが就業行動に与える影響の大

きさを考えると，諸制度が変化した場合，労働

供給がどのように変化するかを分析する必要が

ある．日本の制度では，税率よりも，非課税限

度所得近傍で，一回限りの大きい固定コストが

かかる点が重要である．固定コストの規模がか

なり大きいことから，非課税限度所得をターゲ

ットとする就業調整行動が顕著であれば，非課

税所得限度内の就業を前提とする就業か否かで，

労働市場が分断される可能性さえある．すなわ

ち，非課税限度内就業を選択する者には（実質

の手取りが増えるわけであるから，名目賃金が

より低い）賃金関数1が，これを超えることを

前提とする者にはより名目賃金が高い賃金関数

2が市場で提示され，これを所与とする各人が

労働時間を決定するというモデルである．しか

し，データ上，非課税限度所得以下での所得階

級幅が大きいため，本データでのこのモデノレの

推計には制約がある．短時間，長時間で分けて
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賃金関数と労働供給関数を推定した本論文は，

擬似的にこのモデルを推計したものともいえる．

ここでは，税制と労働市場分断の可能性を述べ

るにとどめ，税制をも含んだより詳細な研究は

今後の課題としたい．

　　　（論文受付日1995年4月17日・採用決定日

　　　1996年3月21日，東洋大学経済学部）

　本論の作成にあたっては，東京大学石川経夫教授，

縄田和満助教授および本誌レフェリーに貴重なコメン

トをいただいた．また本研究は日本労働研究機構の総

合プロジェクト「労働市場労働社会の長期展望」の研

究活動の中で得たものである．同研究機構の今田幸子

氏，平田周一氏に厚くお礼申し上げたい．残る過ちは

筆者の責任である．

注
　1）　島田ほか（1981）は，総務庁「就業構造基本調査

（1974，1977）」を用いて，夫の所得や，幼い子供の数

の増大が既婚女子の雇用労働時間に与える影響を年齢

階中空に推計しているが，推計された係数は年齢階級

によって正と負が入り混じっている．1977年の同調

査を用いた樋口・早見（1984）では，夫の所得および幼

い子供数の増大は，既婚女子の雇用労働時間を有意に

増やす結果である．Hi11（1988）は雇用職業総合研究所

「1975年職業移動と経歴調査」を用いたが，その雇用

就業女子に関する推計結果を見ると，両変数とも同じ
く正（ただし非有意）である．吉川・大竹（1989）は，総

務庁「全国消費実態調査（1984）」を使用し，幼い子供

の数は有意に正，夫の恒常所得は有意に正，夫の可処

分所得は有意に負の係数が計測された．いずれも欧米

の結果とは大きく異なっている．一方，労働力率を被

説明変数とした場合には，ほぼ一致して，夫の所得の

増大，幼い子供の数の増加，ともに有意に妻の就業を

抑制するという推計結果が得られている．

　2）「就業構造基本統計調査」平成4年による．

　3）　なお一日の平均実働労時間，もしくは一週間の

平均実労働日数を不明と答えた者は，賃金率の推計が

できないため，プロビット分析には取り入れ，賃金関

数，労働供給関数の推計には除いた．また時給8000

円以上の者2データは，異常値として除いた．

　4）　短時間就業者の教育，勤続収益率は，労働省

「パートタイム労働者総合実態調査（平成2年）」を用

いて推計されたパート賃金関数（永瀬（1995））よりもか

なり高めである．これは，前者が，呼称パートのみの

賃金関数の推計であるのに対し，本研究では，呼称パ

ートに限らず，内職者，家族従業者，個人営業主，正

社員，5人未満の零細企業勤務者なども含めて，短時

間就業者の賃金関数が推計されているためかと考えら

れる．本データの所得階級値，実労働時間の分布を詳

しく見ると，教育収益率，就業経験収益率の内容が，

長時間就業者と短時間就業者とでかなり異なっている

ことがわかる．前者については，教育，就業経験の増

大とともに，所得階級および実労働時間が増える傾向
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がある．一方，後者に関しては，教育，就業年数の高

まりとともに，同一所得階級をより短時間で得る傾向

が認められる．この理由は，後述の通り，所得ターゲ

ット行動が短時間就業者に顕著なためではないかと筆

者は考える．

　5）1983年当時，年間給与所得80万円未満では，

非課税であり，加えて，夫の所得から，一定額を控除

（配偶者控除）できた．さらに，健康保険，年金保険の

保険料も，夫の扶養者として免除される恩典があった．

加えて夫の給与に「配偶者手当」を上乗して支給する

企業も多く，この手当の支給も，配偶者の収入が非課

税限度枠内であることを条件とする企業が多い．なお

平成7年現在では，配偶者特別控除の創設により，非

課税限度枠（現在では所得103万円）を超えた点で家計

の手取りが逆転するという現象は税制上からは緩和さ

れている．しかし社会保険制度，企業の配偶者手当な

どからの手取りの減少が依然あり，パートタイム就業

者に限れば，就業調整をする者が3人に1人（労働省

「パートタイム労働者総合実態調査（平成2年）」）との

調べがある．
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　　　　　　　　　Appebdix
　簡単のために，短時間，長時間労働者にかかわらず，

　労働時間Hと説明変数Xとの真の関係は，傾きβ

　のHであるとしよう．ただし，誤差が，平均0で，

　7〆と7”7”’間に一様に分布しているとする．ここ

　で，労働時間35時間以上の老と未満の者にサンプ

　ルを分けて，データから傾きβを推計することを考

　えよう．まず長時間就業者サンプルでの推計を考え

　る．図を見ると明らかなようにXの値が点Gにお
　ける値以上であれば，誤差項の期待値は0であり，

　正しく傾きβは推計される．しかし0以下では，

　誤差項が正に偏った者のみしか観察されないため，

　真の傾きは，1；Yであるにもかかわらず，最小自乗

法による推計では，D∫と，より低く推計されてし

　まう．これは，誤差項が負に偏った者は，同一の属

　性Xの持ち主でも，短時間就業者になる者が多い
　ため，推計サンプルから抜けてしまうからである．

　この場合誤差項の期待値が0でないことを修正する

　のがHeckman（1979）の方法である．次に短時間就

業者について見てみると，点Aでは，誤差項の期待

値が正（線分Aβの2分の1）セある．点湾からC

　では，誤差項の期待値は0に近づいて行くが，Cか

　らEでは，誤差項が負によった者がサンプルから
抜けるだけではなく，誤差項が正に偏った者もサン

　プルから抜ける．この両側truncationによるバイ

　ァス修正方法がNakamura　and　Nakamura（1983）
　の方法である．
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