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インド農村部における児童労働・就学と家計内資源配分

不破信彦・伊藤成肥・久保研介・黒崎卓・澤田康幸

　家計内資源配分に関する最適化問題の統一的な理論枠組みに基づきつつ，インドのアーンドラ・プ

ラデーシュ州農村部において筆者らが独自に収集した詳細な家計データを用い，児童労働や就学の決
定要因を実証的に分析した．第1に，誘導型モデルと，母親の就労や家計の信用制約に焦点を当てた

より構造的な実証モデルの両方から，子供の祖父母世代の属性がシステマティックに子供の時間配分

に影響することが判明した．ここから示唆されるのは，調査地域では，家計を統一的な経済主体とみ

なした理論モデルよりも，父親と母親間のバーゲニングをとり入れた理論モデルの方が適切である可

能性である．より構造的なモデルの推定結果からは，信用制約が家計の主観的利子率を引き上げ，就

学の人的資本投資としての魅力を減少させる効果だけなく，母親の市場向け労働を増やし，そのこと

が子供，とりわけ女子の家事・育児負担を増やす効果をも通じて児童の就学を妨げることが示唆され
た．

1．はじめに

　児童労働の蔓延と低い就学率は，インドが抱える

深刻な開発課題である．ILO－IPEC（2005）の推定に

よれば，アジア太平洋地域において，5歳から14歳

の児童のうち何らかの形で労働にかかわっている者

は約1億2700万人にも上り，うち約1億人目イン

ドに存在する．一方，児童労働に関する理論研究・

実証研究は，近年大いに進展しており（Basu　1999；

Basu　and　Tzannatos　2003），インドを対象としたミ

クロ計量経済学的実証研究も増えつつあるが1），児

童の就労や就学のメカニズムが十分明らかになって

いるとは言いがたい．このことが，政府やNGOな

どの努力にもかかわらず，インドの児童労働がごく

緩慢にしか減少していない理由の1つと考えられる．

　まずインドの児童労働に関する実証研究のほとん

どが，国際機関やインド政府が集めた既存のミクロ

データを用いたものであるがゆえに，標準的な家計

調査で容易に得られる変数の分析にとどまっている．

しかしミクロ経済学的に考えた場合に，児童の就労

や就学は家計内部の資源配分（intrahousehold

resource　allocation）のプロセスとして捉える必要

があり，そのためには世帯員個別の詳細な情報や，

家計内部の交渉過程を分析するための情報が必要に

なる．そのような情報は標準的な家計調査からは得

られないことが多い．

　そこで本稿では，個人レベルの時間配分データと，

信用制約を明らかにするための詳細な情報，そして

家計内バーゲニングに影響を与える可能性のある両

親世代の結婚以前ないしは前世代の情報を集めた，

オリジナルのクロスセクション・データ（Fuwa　θ’

α1．2006a）を用いて，児童の時間配分を実証的に分

析する．詳細な家計データを用いていること，家計

内資源配分に関する最適化問題の統一的な理論枠組

みに基づいた様々な実証モデルを推定していること

の2点が，本稿の分析を既存研究とは異なったもの

にしている．実証モデルにおいては，既存研究で一

般的な誘導型モデルだけでなく，母親の就蛍という

内生変数が子供の時間配分に与える影響を明らかに

するための「条件つき労働供給モデル」や，家計が

信用制約下にあるかどうかという内生変数が与える

影響を明らかにするための「内生的スイッチング・

モデル」も推定している．インドの女性の就労行動

に関する実証的研究はMammen　and　Paxson
（2000）など多数存在するが，児童労働との相互規定

をミクロ計量経済学的に分析するのはSawada　θ’

α♂．（2006）と本稿が初の試みである．信用制約は貧

困を生み出す重要な要因の1つと考えられるが
（Deaton　1997；Morduch　1994），母親の就労と児童

労働・信用制約それぞれの相互関係を直接分析した

実証研究はほとんど存在しない．すなわち本稿の実

証作業は，信用制約下の家計における家計全体の労

働供給に関する研究と（Kochar　1999；Skoufias

1996；Ito　and　Kurosaki　2006；Rose　2001），信用
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制約下の家計における教育投資・児童労働に関する

研究（Jacoby　1994；Jacoby　and　Skoufias　1997；

Beegleθ’α1，2003；Baland　and　Robinson　2000）の

ギャップを埋めるものである．

　本稿の構成は以下の通りである．第2節で，家計

内資源配分に関する最適化問題の理論枠組みを示し，

そこから本稿の実証モデルを導出する．児童労働と

信用制約を実際にどう計測するかに焦点を当てて，

データを紹介するのが第3節である．続いて推定結

果を，誘導型モデル（第4節），母親就労の条件つき

児童労働供給モデノレ（第5節），信用制約の内生的ス

イッチング・モデル（第6節）の順に議論する．最終

第7節で本稿の分析結果をまとめる．

2．モデル

　信用制約下の労働配分と子供の就労・就学につい

て理論的に検討するため，子供と父親，母親の3名

からなる核家族の単純な2期間モデルを考える．家

計にとっての潜在的な内生変数は，C，，F‘」4‘，ム

α＝1，2），Sで，それぞれ，家計全体の消費，父親の

労働時間，母親の労働時間，子供の労働時間，貯蓄

である．第1期の予算制約は，

　　　C1十S＝K十ωFFI十ω醒M1十ωcL　1，

第2期の予算制約は，

　C2＝H＋（1十7）∫十z〃F凡＋砺妬

　　　十ω♂（T一五1）L2，

（1）

（2）

（ただし，下つき文字の1と2はそれぞれの期，7は

市場利子率，Lは不労所得，ω々は賃金，∫（．）は子

供への人的投資の粗収益を示す関数（！’＞0，∫”く0），

7は時間賦存量）で与えられる．内生変数は，時間

制約と信用制約

　　　　0≦F置，ル1診，五‘≦T，’＝1，2　　　（3）

　　　　S　≧　一1（，　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（4）

を満たす必要がある（ただしκは，外生的に与えら

れた借り入れ上限額）．単純化のために，第2期の

労働供給は外生的に決まっているものとし，分析の

対象としない．

2．1ユニタリー・ハウスホールド。モデルにおけ

　　る労働配分

　上記（1）一（4）の制約のもと，家計は以下の目的関

数を最大化する：

　maxσ（Cl，　Fbル11，　Ll）

　　　　十こ1（C2，、＆，ノ脇，五2）／（1十δ）　　　　　　　　　（5）

（ただしδは主観的割引率）．（1）式，（2）式を（5）式
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に代入し，（4）式のラグランジュ乗数をλとし，（3）

式に関して内点解を仮定すれ，ば，最大化のための1

階の必要条件は，

　S：　一σCl一トひ。2（1十7）／（1十δ）十λ＝0，　　　　（6）

　1へ：　α1－1－z｛ノFこZCI＝0，　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（7）

　〃1：砺1十z伽σCl＝0，　　　　　　　　　（8）

　五1：乙㌃、＋ω。σcrω、ゾ’（．）L2σc2／（1＋δ）＝0，

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（9）

　λ：λ（s十K）＝0，　　　　　　　　　　（10）

となる（ただしσの三つき文字は，σの偏微分を示

す）．

　信用制約が効いていない（non－binding）場合，λ一

〇より，（6）式は

　　　　　σCl＝σc2（1十7）／（1＋δ），　　（6’）

という通常のオイラー式（Euler　equation）となる．

言い換えると，第1期と第2期の消費水準は，割引

き限界効用が均等になるように，決定される．（9）

式は，

　　　こ左1－1－zOc｛1一∫ノ（．）L2／（1十γ）｝σc　1＝0，　　（9’）

となる．この式は，翫｛1一！’（．）ゐ2／（1十7）｝が第1

期における児童労働のシャドー賃金であることを示

す．第1期に子供を働かせると，既の名目賃金を

得られるが，人的投資が減るために第2期目賃金が

下がってしまう．その分を割り引いて家計は第1期

の子供の就労水準を決めるのである．λ＝0より

（10）式は自動的に満たされるので，（6’），（7），（8），

（9’）の4つの式からなるシステムを，4つの内生変

数，S，瓦，441，五1について解くことで，最適解が

得られる．

　信用制約が効いている（binding）場合，λ＞0より，

（6）式は

σα一σc2（1十7）／（1＋δ）＋λ〉σc2（1＋7）／（1＋δ），

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（6”）

となる．第1期の限界効用は，第2期の割引き限界

効用よりも高いから，家計は，第2期の消費を減ら

し，第1期の消費を増やすインセンティブを持つ．

しかしこの家計はすでに借り入れ上限まで借りてし

まっているため（∫＝一κ），これ以上第1期の消費

を増やすことができない．（9）式は，

σL1十z〃。｛1一（1一μ）！’（。）L2／（1十7）｝σc1＝o，　（9”）

となる（ただしμ＝λ／σCl，　o＜μ＜1）．この式は，第

1期における児童労働のシャドー賃金が名目賃金よ

りも下がる度合，すなわち人的資本投資の収益を考

慮する度合が，信用制約が効いているがゆえに，小

さくなることを意味している．
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　（6”），（7），（8），（9）の4式と，（10）式から得られ

るS＋κ＝0という式をあわせた5つの式からなる

システムを，5つの内生変数，S，瓦，〃「、，　L1，λに

ついて解くことで，最適解が得られる．次のような

逐次的な（sequentia1）解き方が可能である．まずS

＋K＝0という関係からSが決まる．次に（7）一（9）

式のサブシステムを解いて，E，！匠1，五1が得られる．

最後にこれらを，（6”）式に代入して，λが得られる．

2．2夫婦間のバーゲニングが労働配分に影響する

　　モデル

　同じ構造の2期間モデルであるが，母親と父親の

間でのバーゲニングが労働配分に影響するモデルと

して，Browning　and　Chiappori（1998）のパレート

効率的なコレクティブ・ハウスホールド・モデルの

アイデアを取り入れる．利他的（altruistic）効用を

仮定して父親の効用関数をびF（C，F，ル∫，　L），母親

のそれをσ”（C，F，ル1，五）とし，家計の目的関数を

　maxω（EEP）｛σF（Cl，凡〃1，五1）

　　　　＋σF（C，，凡〃2，L2）／（1＋δF）｝

　　　　＋（1一ω（EEP））｛σM（C1，凡〃1，ム）

　　　　十σ”（c2，凡，超，乙2）／（1十δり｝　　　（5’）

とし，（1）一（4）の同じ制約条件を課す．EEPは，

「家計外の環境パラメータ」（extra－household　envi－

ronmental　parameters）と呼ばれるもの，すなわち，

両親の間で余剰をどう配分するかを決定するバーゲ

ニング・パラメータωのシフターであり，効用関数

の要素ではないものを指す，たとえば，地域の結婚

市場の状況，同居していない祖父母の属性などであ

る．関数ω（EEP）が定数の場合，あるいは乙1Fと

σMの関数型が同一の場合，（5りの最適化問題は，

（5）の最適化問題と同値，すなわちユニタリー・モ

デルとなる．

　ωがEEPによってシフトし，かつσFとσ躍の

関数型が異なる場合，（5’）の最適化問題は，非ユニ

タリー・モデルとなる．この場合，EEPが，内生

変数S，Fi，ル11，　IL1，λのシフターとして，最適解

の説明変数に加わる．したがって，EEPの代理変

数が統計的に有意に労働供給に影響を与えるかを検

定することによって，ユニタリー・モデルが適切で

あるかどうか検討することができる．

2．3就労・就学の説明要因：誘導型による実証モ

　　デル

　以上の理論モデルから，児童労働を説明する要因

に関して，次のような誘導型の実証モデルが得られ

る（以下，第1期を表わす下つき文字の1は省略し，

各家計を意味する下つき文字ぬと，家計内の個別の

子供を表わす下つき文字ゴを用いる）：

　　　　目配＝五（XらXんEEB、）＋協ガ，　　（11）

ただしXは家計の嗜好，各家計員の勇働生産性，人

的資本投資の生産性，借り入れ上限額それぞれのシ

フターである．具体的にXゴには子供の年齢，性別

など子供の属性，臨には家計の年齢別・性別構成

世帯主の属性，父親や母親の属性，土地所有量など

各種の家計資産，家計の各種市場へのアクセスなど

の家計の属性，EE凡には祖父母の属性が含まれる．

協ごは期待値ぜロの誤差項である．地域の労働市場

の特徴や社会的ネットワークとそれに基づく嗜好の

差など，観察できないが重要な家計の属性をコント

ロールするために，推定では，村の固定効果と，社

会集団の固定効果（SC［指定カースト］，　S7’［指定部

族］，α朋［ヒンドゥー上中位カースト］，〃π読粥

［ムスリム］，08C［その他後進諸階級］）を付け加え

た．

　前述したように，ユニタリー・モデルが適切かど

うかの検討は，EE几に含まれる諸変数がすべてぜ

ロの係数を持つという帰無仮説の検定によって行な

う．ただしこの作業は，本稿で用いるEE几の代理

変数である祖父母の属性が，家計の嗜好，人的資本

投資の生産性，借り入れ上限額などに直接の影響を

与えないという仮定の下でのみ有効である．非同居

祖父母の属性であっても遺伝を通じて人的資本投資

の生産性に直接の影響を与える可能性などが否定で

きないから（Kurosakiθ’α1．2006；Fuwa♂α1．

2006b），計量分析結果の解釈は慎重に行なう必要が

ある．

　（11）式の被説明変数としては，労働従事時間につ

いては労働のタイプによって分けて個別に推定し，

加えて，余暇や就学・学習時間を用いたモデルをも

推定する．これ，らの推定作業によって，子供の就

学・就労にどのような要因が強い影響を与えている

かを，定量化することができる．

2．4　母親の就労のインパクト：条件つき労働供給

　　関数
　（11）式のような誘導型モデルの推定は，子供の就

学・就労に対してある変数がネットでどのような影

響を与えるかを明らかにしてくれる半面，さまざま

な外生変数や，子供の就学・就労以外の内生変数が
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どのような経路を経て，子供の就学・就労に影響し

ているのかの構造的理解につながらない．とりわけ，

母親の労働決定は，母親の家内労働と子供の家内労

働との代替性が，父親のそれ，との代替性に比べては

るかに大きいと考えられるため，母親の家外労働供

給と子供の時間配分の密接さを定量的に把握するこ

とが興味深い．母親の営外労働供給が外生的理由に

よって増加した場合に，子供の時間配分がどのよう

な影響を受けるかを分析するために，本稿では，

Pitt　and　Rosenzweig（1990）の条件つき需要関数

（conditional　demand　function）のアイデアを，労働

供給に応用する．

　（11）式同様の誘導型のモデルが，母親の労働供給

ル1やその他の内生変数に関しても得られる．そこ

で，子供の労働供給五をMに条件つけた関数を推

定したいのであるが，理論モデルの構造上，Mの五

への影響を識別するような醒の外生的な変動が存

在しない．Pitt　and　Rosenzweig（1990）は，このよ

うな場合に盟の五への影響を識別するための仮定

として，同じ世帯の子供の間では，説明変数Xのい

くつかが同一の影響を及ぼすという条件を課すこと

を提案している．（11）式に母親の労働供給を加えた

上で，単純化のために変数EEPhを落とし，線形近

似して説明しよう．同じ世帯に属する子供でも，男女

間で母親の就労との代替性などが異なると考えられ

るから，（11）式を線形近似したものは，男子（下つき

文字ろ）と女子（下つき文字g）とで，いくつかの説

明変数に関しては異なる係数となると考えられる：

五励一αo＋α1＆b＋α2わ逓h＋α3漏h＋α4う4ム＋π励，

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（12）

五囎＝⑳＋α、Xf9＋磁gX盛＋α3X§ん＋α49仏＋協喀，

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　（13）

この定式化の下，同じ家計に属する子供同士につい

て（12），（13）式の差分をとって，

五，痂う一」L配g＝α1△凡十△α2漏h十△α4ノ匠ん十△z6厩，（14）

という式が得られる．このモデルの右辺に含まれる

内生変数である払の係数を識別するための操作変

数として，X翫を用いることができるというのが，

Pitt　and　Rosenzweig（1990）のアイデアである．こ

の場合，母親の就労の外生的な変動が男子，女子そ

れぞれの時間配分に与えるレベルを識別することは

できないが，母親の就労の外生的な変動が男子・女

子間の差異に与える影響を識別することはできる．

そしてその情報は，母親の家内労働と子供の家内労

働との代替性を考える上で，男子・女子間のジェン
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ダー差について貴重な示唆を与えてくれ，る．そこで

本稿では，（14）式と，母親の労働供給に関する誘導

型のモデル

　　　　ル1海＝β。→一β2×2h＋β3X翫＋z砺，　　　　（15）

とを連立させて，推定する．悉んの候補として例え

ば灌溜i農地経営面積は，母親と子供の就労両方に影

響を与えると考えられるが，年少の子供の場合には

圃場で行なう農作業に男女差はなく，体力差も少な

い．調査時に行った家計インタビューからも，年少

の子供については農作業において固定のジェンダー

間分業があるという傾向を見出せなかった．したが

って，灌概農地経営面積などをX翫として用いるこ

とが許されるものと考える．

2．5信用制約のインパクト：内生的スィッチン

　　グ・モデル

　子供の就学・就労に影響を与えるもう1つの：重要

な内生変数に，信用制約が挙げられる．この場合も，

母親の就労ではなく信用制約に条件づけた「条件つ

き労働供給関数」を，前項と同じ枠組みによって推

定することが不可能ではないが，信用制約の場合に

は，児童労働のレベルに対する信用制約の悪影響を

定量化することが求められるから，差分効果しか明

らかにできない前項の分析枠組みでは不満が残る．

　そこで，理論モデルにおいて信用制約が効いてい

る場合の逐次的な解き方に着目した，より構造的な

推定方法を検討する．理論モデルのλは観察でき

ないので，Sawadaθ’α1．（2006）同様に，これを観

察可能なダミー変数ocんで置き換える（coゐを家計

調査によって明らかにする方法については，次節で

議論する）．信用制約が効いていない時に労働供給

を決める外生変数は，子供の属性，家計の嗜好や家

計員の労働生産性，教育投資収益性のシフターを含

むベクトルなので，これらをXl・，　XIんとする．これ

に対し，理論モデルのKに対応した借り入れ上限

額の外生シフターは，信用制約が効いている時のみ

労働供給に影響を与える．この変数を臨で表わす．

信用制約が効いている家計を目つき文字。，効いて

いない家計を下つき文字πで示すと，

　　ゐ配＝（伽十偽σoの十（α1π十α1。CのXご

　　　　十（α2π十αをσCCん）渇海一トα3σ6c海魚十z6hf，　（16）

　　oc海＝1ifλん＊＞Oand　oごん＝Oifλん＊≦0，（17）

　　　　　　λ乃＊＝βlX1海＋β2臨＋εゐ，　　　　　　（18）

（λん＊は観察されないlatent　variable）という内生的

スイッチング・モデル（endogenous　switching
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表1．標本家計に含まれる子供の男女別時間配分

（単位：半日）

5－9歳 10－14歳

男子好黒子齪男子好幣γ凝
標本数 198 196　　（自由度392）　　312 296　　（自由度606）

5功oo伽8（通学および学習）

6んoz召ε（家事）

碗ゴ躍侃γθ（子供の世話）

解〃z躍。漉（市場向け労働）

雇ε耀θ（余暇）

5．869　　　　4．541

（5．018）　　（4．941）

0．066　　　　0．740

（0．571）　　（2．550）

0．121　　　　1．102

（1．182）　　（3．663）

0．808　　　　1．077

（3．032）　　（3．433）

5．621　　　　4．740

（4．912）　　（5．009）

2．646　　　3．455

0．009　　　（4．888）

一3．630　　　0．317

0．000　　（1．427）

一3．584　　　0．147

0．000　　（1．386）

一〇．823　　　4．356

0．411　　（5．981）

1．764　　　2．750

0．079　　（3．970）

2．652

（4．353）

2．145

（4．185）

0．189

（1．544）

4．791

（5．957）

1．649

（2．874）

2．135

α033

－7．282

（λ000

－0．351

0，Z26

－0．898

α370
3．901

α000

注）上段の数字は平均ないし’統計量．下段のかっこに入った数字は標準偏差，斜体の数字はρ値。

model）のシステムが理論モデルから導出できる．

さらにこのモデルに，α、。＝偽。＝α3。＝0という制約

を課せば，（16）式は，

　　　乙削＝α｝十αboα〕乃十αlX・十α2瓦乃十z4屍，　（16ノ）

すなわち切片のみが信用制約の有無で異なるモデル

となり，これと（17），（18）式とを連立させたモデル

は，プログラム評価でよく用いられる内生的プログ

ラム配置（endogenous　program　placement）の推定

式に一致する．いずれの場合も，内生変数60によ

って決定されるレジームが観察可能な場合として，

Amemiya（1985）のタイプ5トービット・モデルと

して推定可能である．実際の推定作業では，（16’）式

と（17），（18）式とを連立させたモデルをまず最尤法

によって推定して信用制約の効果を検討し，次に，

説明変数のいくつかに関してスロープの差を許容し

た（16）式と（17），（18）式とを連立させたモデルを2

段階法によって推定する．

3．データ

3．1インド，アーンドラ・プラデーシュ州での農

　　村調査

　本稿で用いるのは，2005年2月から3月にかけ

て，南インドのアーンドラ・プラデーシュ（Andhra

Pradesh：AP）州クルヌール県（Kurnool　District）

にて筆者らが実施した農村家計調査のミクロデータ

である．32の調査村から無作為に抽出された約400

世帯のデータを収集した2）．調査では詳細な質問票

を用いて，家計の属性や消費・所得・資産などの標

準的家計調査の項目に加えて，個人レベルの時間配

分，信用制約を明らかにするための詳細な情報，そし

てバーゲニングに影響を与える可能性のある両親世

代の結婚以前ないしは前世代の情報などを記録した．

　調査地域は南インドの半乾燥熱帯農業地域に属し，

農業生産のリスクが大きいことで知られる（Walker

and　Ryan　1990）．例年であれば2－3月は農繁期に

近いが，調査対象の2005／06年度は干ばつ年であっ

たため，農業賃労働需要が例年よりも低下していた．

AP州では全国向けの種子生産農業が盛んであり，

ハイブリッド棉花の種子など，手間がかかるものの，

体力をあまり必要としない仕事で児童労働が頻繁に

見られる（黒崎2004）．また，北インドに比べて南イ

ンドでは，同様の所得水準の場合に女子が賃労働に

従事することへの人々の忌避が弱いと言われる

（Aggarwal　2004）．この結果，調査地域はインドの

平均よりも児童労働が頻繁で，かつ，女子の就労頻

度が高い地域となっている3），すなわち本稿の使う

データは，干ばつによって労働需要が低下していた

にも関わらず，児童労働がある程度見られたという

調査地の状況を示したものである．

3．2　児童の時間配分

　家計調査では，5歳以上の全員について調査前1

週間の午前午後14回の主活動や，調査前日の30分

単位の主活動について尋ねた．本稿ではその前者

（one　week　module）を用い，　ILOの基準に基づき5

歳から14歳の子供を「児童」とみなして，その時間

配分を実証分析の対象とする．

　「労働」としては，農業・非農業での自営の手伝い

を含む市場向け労働（変数名’解〃zωo漉）だけでな

く，水汲み・炊事などの家事（変数名’論。紹s），年
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少児の世話（変数名’6痂140α名のも分析対象とする．

労働以外の時間としては，就学および学習等に要し

た時間であるs訥oo1勿gと，働いておらず，就学も

していない時間である1廊鰯θについて分析する．

これら以外に，病気療養，社会活動などにも児童の

時間が配分されていたが，それらがプラスとなる観

測数が少ないこと，その厚生上の評価や，理論モデ

ルでの時間配分との関連づけが難しいことなどの理

由から本稿では分析対象としない．

　半日を単位にして0から14の間の値を取る児童

の時間配分変数5つについて，年齢別，性別に整理

したのが表1である．就学（so加。伽g）および余暇

時間（16纏zのは，年少者の方が年長者よりも大きく，

男子の方が女子よりも大きい．男女差は1％から

10％水準で統計的にも有意である．市場向け労働

（7θ勉ωo漉）では，男女差はほとんどなく，他方，年

長者でこの値が大きくなるという年齢差が極端に見

られる．水汲み・炊事などの家事（漉0紹∫）と年少児

の世話（謝140α名のは，どちらも女子の時間配分の

ほうが男子よりも大きいが，年上のグループの年少

児の世話では差が統計的に有意でない（残りの3つ

の比較では差が1％水準で有意である）．ここから

は，主に女子が家内労働を担う反面，年長者の市場

向け労働は男女差なしに長くなるため，年長の女子

で特に就学と余暇の時間が短くなるという関係が見

出せる．

　家内労働の担い手としては母親も重要と考えられ

るため，児童の時間配分変数5つを母親の就労状況

別に整理すると（Sawada　6’α1．2006，　Table　1），女

子の就学や余暇時間は母親が就労している家計にお

いて短く，市場向け労働は長くなっている．表1に

あるように母親の就労と関連づけなければ性差が見

られない市場向け労働において，母親の就労と関連

づけた場合に有意な性差が見られることは，母親の

就労がもたらす家計内時間配分変更への圧力が主に

女子に向かう可能性を示唆している．

3．3　信用制約

　実証研究において信用制約を取り入れる際によく

用いられるのが，土地所有・資産所有や所得水準を

用いて家計が信用制約下にあるかどうかを外生的に

分けるアプローチ（exogenous　split　approach）であ

る（例えばZeldes　1989），しかしこの方法には，消費

者の借入能力を正確に反映する単一の変数が見つか

るかどうか疑わしいこと（Garcia　6’　α1．1997，　p．
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158；Jappelli　1990），信用制約が内生変数である以

上，それを外生的に扱うことは内生バイアスをもた

らす可能性があること（Scott　2000）といった問題が

ある．そこで本稿では，Scott（2000）の提案に沿っ

て信用取引の詳細なデータを収集し，それに基づい

て家計が信用制約下にあるかどうかを判断し，計量

分析においてはこのステータスを内生として扱うこ

とにする．

　具体的な手順は以下の通りである．まず，ある信

用源に対して，調査時から過去1年間に家計が借り

入れを申し込んだかどうかを尋ね，必要な信用を得

ることができた場合は信用制約下になく，必要な額

を借りることができなかった場合には信用制約下に

あるとみなす．次に，申し込まなかった場合にはそ

の理由を尋ね，必要ないがゆえに申し込まなかった

家計は信用制約下にないとみなす．必要であるが申

し込まなかった場合，申し込まなかった理由をさら

に尋ね，「既に過剰な負債状態にあるから」，「拒否さ

れることが期待されたから」，「貸し手と面識がなか

ったから」，「保証人が見つからなかったから」など

の理由の場合には，信用を必要としていたにもかか

わらず借りることができなかったと考えられるので，

信用制約下にあるとみなす．「貸し付け条件が魅力

的でなかったから」，「書類が膨大だったから」，「貸

し手が遠くに住んでいるから」などの理由が得られ

た場合は，取引費用を考慮すると信用を需要してい

ないとも考えられるが，潜在的には信用が必要であ

るにもかかわらず信用へのアクセスが不足している

とみなすこともできる．そこでこれらの最後のカテ

ゴリーも，信用制約下にあるとみなした定義を「広

義の信用制約」，信用制約下にないとみなした定義

を「狭義の信用制約」とし，それぞれ，制約下にある

ときに1の値を取るダミー変数cOl，ご62で表わす．

　実際の調査では様々な信用源ごとに上記の情報を

集めたが，本稿では，銀行・政府系金融機関などフ

ォーマル金融機関からの信用を対象にする．その第

1の理由は，調査地域においては，抵当として土地

所有権が重視されるがゆえにフォーマル金融におい

て明確な信用制約が観察されるのに対し，インフォ

ーマルな金貸し業者や親類縁者友人間の貸借り，地

主や雇用主からの借金などにおいては，その多様性

とあいまいな抵当条件ゆえに個別の家計が信用制約

下にあるかどうかを明確に分けることが難しいこと

である（Pender　1996）．第2の理由は，調査地域に

おいても過去数十年の間にフォーマルな金融機関の
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表2．回帰分析で用いた変数の定義と基本統計量

変数名 定義（単位） 標本数　平均　標準偏差　最小値　最大値

内生変数，

　so加01吻9

　0加階θ5

　c雇」げωγ6

　ゴ。祝日。漉

　廻辮四〇娩

　～θ♂s解θ

外生変数，

　α86

　α昌θεσ

　s¢κ

内生変数，

　〃20伽0γ

　6‘1

　662

外生変数，

　耀α98

∫θ伽4

子供レベル

通学および学習時間（半日）

家事（半日）

子供の世話（半日）

0跡形S十6勿」46α鯉

市場向け労働時間（半日）

余暇時間（半日）

子供レベル

　　年齢

　　（㎎θ一5）2

　　性別（女児ダミー）

家計レベル

　　母親の市場向け労働時間（半日）

　　信用制約（広義）

　　信用制約（狭義）

家計レベル

規αノπ4

肋sゴz6

s＿α辮

sげ
s＿6η¢

s＿げ

s＿舛

が卿庸

‘雌伽α」

α67　z77

δ〃06んσ

妙伽」4

乃4」髭

雇呪」露

艀魏
ゆ勉1〃

ぬ砂α6げ

吻α4雄
OBC
∫C

∫T

σMH
躍πsJ珈

世帯主の年齢

父親の就学ダミー（就学年数が正の場

合に1）

母親の就学ダミー

世帯員数

世帯員に占める労働年齢男性比率（％）

世帯員に占める労働年齢女性比率（％）

世帯員に占める5－14歳男性比率（％）

世帯員に占める5－14歳女性比率（％）

世帯員に占める0－4歳児比率（％）

0－4歳児の世帯員数

所有する土地の評価額（100，000Rs）

経営する灌溜農地の面積（acres）

所有する役牛の数

配給制度における「貧困線以下」認定

の有無

父方祖父の識字ダミー

父方祖母の識字ダミー

母方祖父の識字ダミー

母方祖母の識字ダミー

父方祖父母の年齢差

母方祖父母の年齢差

その他後進諸階級（reference）

指定カースト

指定部族

その他上中位カースト

ムスリム

1002　　　3．339

1002　　　0．970

1002　　　0．487

1002　　　1．457

1002　　3．311

1002　　　3．612

1002　　10．061

1002　　32．774

1002　　　0．497

385　　　5．772

368　　　0．620

368　　　0．509

387　　　44．45

4．677

2．941

2．475

3．749

5．473

4．650

2．677

26．541

ダミー

5．612

ダミー

ダミー

0
0
0
n
U
n
U
n
U

ζ
」
0
0

0
0
010．90　　20

335　　0．279　　　ダミー

383　　　0．114

387　　　7．906

387　　　25．31

387　　　23．72

387　　　19．94

387　　　19．56

387　　6．62

387　　　0．655

387　　　0．966

387　　　3．615

387　　　0．871

0

ダミー　　　0

4，550　　　3

11．78　　　0

10．05　　　0

13．02　　　0

14．76　　　0

　9．56　　　0

1．017　　．0

2．585　　　0

30．773　　　0

1．031　　　0

387　　0，728　　　ダミー

376　　　0．236

376　　　0．017

385　　　0．212

385　　　0．012

375　　4911

379　　　4．621

387　　　0．685

385　　　0．177

385　　　0．056

385　　　0．038

385　　　0．043

ダミー

ダミー

ダミー

ダミー

4．599

4，662

ダミー

ダミー

ダミー

ダミー

ダミー

0

0
0
0
0
0
0
0
0
0
0
0

4
4
4
4
4
4

1
1
1
1
1
1

4
1
1

1
8

4
1
1

1

82

1

　1

29

66．67

66．67

66，67

75．00

3750

　5

48

500

　4

1

1
1
1
1
0
5
1
1
1
1
1

　
　
　
　
3
2

注）　平均と標準偏差の計算の際には，抽出確率の違いを調整した．

融資が急速に浸透してきたため，そこへのアクセス

の有無が家計の行動や厚生に与える影響を分析する

ことが意義深いと思われることである．

　この作業の結果，広義の定義（co、一1）を用いた場

合，データが揃っている331家計中205家計，すな

わち全体の約6割がフォーマル金融機関からの信用

制約下にあり，狭義の定義（662－1）を用いた場合，

331家計中164家計，全体の約5割が制約下にある

ことが判明した．家計の特徴を比べると（Sawada

4α1．2006，Table　2），世帯主の年齢，教育水準，1

人当たり消費額では両者に顕著な差はないが，土地

所有では統計的に有意な差が観察され，土地所有の

少ない家計ほど信用制約下にある傾向が見て取れた．



　　インド農村部における児童労働・就学と家計内資源配分
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5功ooJ勉9 ゴ0溺”0漉 7召規ωo漉 」θガsπz6

係数　標準誤差 係数　標準誤差 係数　標準誤差 係数　標準誤差

1．基本モデル

㎎召　　　　　　　　　　　1．107　　（0．516）＊＊

㎎6ε（1　　　　　　　　－0．264　　（0．054）＊孝＊

∫6κ　　　　　　　　　　一3．835　　（0．889）＊串＊

乃4　㎎6　　　　　　　　0．016　　（0．039）

∫　64z44　　　　　　　－0．005　　（1．284）

∫　8（ノ％げ＊sεκ　　　　一1．100　　（1．835）

窺　66∫z46」　　　　　　　　0．687　　（1．754）

〃z　6ゴ麗4＊sθκ　　　　5．053　　（2．358）＊＊

ぬぬsガ2θ　　　　　　　　　0．188　　（0，135）

」αη4zノα～　　　　　　　　0．258　　（0．113）零＊

わz6”o（7ん　（1　　　　　－0．905　　（0．470）率

妙1ho1ζ∫　　　　　　　　0．423　　（0．985）

SC　　　　　　　　　　　　O．548　　（1．067）

S7「　　　　　　　　　一5．439　　（3．471）

乙MH　　　　　　　　　5．629　　（2．143）＊宰＊

ル1z6sJが規　　　　　　　 3．605　　（2．152）＊

　3．298

－0．088

17．298

－0．087

　1．336

　2．927

　3．681

－6．424

　0．323

－1．083

　0．315

　2．050

　0．500

23．442

－4．197

　5，118

（1．598）＊＊

（0，147）

（2，856）＊＊零

（0．106）

（3．963）

（4．778）

（5．284）

（6．247）

（0．341）

（1．046）

（1．251）

（2．574）

（2．606）

（11．582）＊＊

（6，145）

（4．681）

　8．823　　　（2．187）卓＊＊

一〇．292　　　（0．187）

　1．821　　　（2．409）

　0．062　　　（0．114）

一4．808　　　（3．767）

一3．023　　　（5．146）

一11．902　　　（5．788）＊＊

　5．962　　　（7．646）

一〇，796　　　（0．368）串串

一〇．706　　　（0．607）

　3．610　　　（1．345）翠＊＊

　0．500　　　（2．743）

一4．926　　　（2974）零

一25．093　　　（9．786）承＊

一17．009　　　（8．059）＊＊

一18．225　　　（7．030）喰＊

一2．509

　0．119

－2．543

　0．057

－0．114

－0．039

　0．026

　2．429

　0．002

　0．167

－1．302

－0．612

－0．303

　3．321

　0．766

－3．509

（0．411）事＊＊

（0．042）宰零＊

（0．706）串＊＊

（0．032）＊

（1．035）

（1．456）

（1．468）

（1．954）

（0．103）

（0．092）＊

（0．378）串＊＊

（0．778）

（0．863）

（2．561）

（1．781）

（1．698）零＊

標本数　　　　　　　　　　838

うち最小値　　　　　　　463

うち最大値　　　　　　　　48
κ2（47）統計量（zero　slope）　266．01＊＊＊

擬似決定係数　　　　　　0．082

　838

　697

　46
177．28＊＊＊

0，125

　838

　594

　121
279．24＊串＊

0．140

　838

　406

　67
247．29零卓＊

0．073

2EEP変数の入ったモデル
ぬみ」ガ’

ぬゴ〃3」髭

吻＿」髭

幼初」露

三一α4げ

吻磁が

標本田

うち最小値

うち最大値

　4．080　　（1．025）＊＊＊　　　3．422

－0．318　　（2．658）　　　　　　　7．897

　2．081　　（1．017）＊＊　　　一8．764

－2ユ16　　（3．737）　　　　一6．024

－0．240　　（0．109）＊ボ　　　一0．269

　0．265　　（0，117）＊＊　　　　0．028

κ2（53）統計量（zero　slope）

擬似決定係数

　779

　442

　44
299．58＊＊串

0．102

（2．662）

（5．926）

（2．942）＊串＊

（11．529）

（0．275）

（0．307）

　779

　646

　45
200．20串＊＊

0，151

一7．195　　　（2．842）零＊

一13．550　　　（9．462）

一3．641　　　（2．873）

　16．106　　（10．962）

　0．571　　　（0302）＊

一〇．183　　　（0．330）

　779

　546

　115
282．10＊＊＊

0．149

　0．515

－2．456

　0．942

－1．888

－0．118

－0．057

（0，863）

（2．483）

（0．870）

（3345）

（0．092）

（0．099）

　779

　384

　64
243．24＊＊准

0．078

F（6，726）統計量（EEP＝0）　5．32零串＊ 2．06＊ 2．91＊＊＊ 1．25

注　1）　統計的有意水準：1％（＊傘＊），5％（＊つ，10％（つ（以下の表も同じ），

　2）すべてのモデルに村の固定効果が入っており，村の固定効果全体はそれぞれの式で統計的に1％水準で有意で

　　あった（スペースの都合から村の固定効果の係数は省略）．

　3）「2．EEP変数の入ったモデル」にも，「1．基本モデル」の説明変数はすべて入っている．係数の値と統計的有意

　　性が「1．基本モデル」での推定結果とほぼ同じだったため，スペースの都合でそれらの係数を省略する．

4．就労・就学の説明要因

　表1同様に5歳から14歳の子供を観察単位とし

て，各児童の時間配分を被説明変数，子供の属性（年

齢，性別），家計の属性，EE几として祖父母の属性

などを説明変数とした誘導型モデル（11）式をトービ

ット推定した4｝．家計の属性としては，世帯規模と

年齢別・性別構成，世帯主の属性，父親や母親の属

性，土地所有など各種の家計資産，社会集団・居住

村の固定効果などを用いた．各変数の定義と主要統

計量は，次節以降で用いられる変数も含めて，表2

に示してある．家事と年少児世話の2つの被説明変

数に関してはぜロの値が多かったため，安定的に推

定を行う必要上，両者を足し合わせた「家庭内労働」
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（40〃¢ωo娩）を被説明変数とした．両者とも調査地

域では主に女子の仕事とみなされている．推定結果

が表3である．

　児童の属性についての推定結果を見ると，女子は

男子よりも家庭内労働時間が長く，市場向け労働で

は性差が小さい．その分，女子の就学時間・余暇時

間ともに男子よりも短くなっている．年齢効果は，

市場向け労働，家庭内労働ともに線形項が統計的に

有意に正の係数を持つ一方，2乗項は有意でなく，

年齢が高い児童ほど就労する傾向を示している．就

学への年齢効果は線形項がプラス，2年魚がマイナ

スでどちらも統計的に有意である（5歳時点ではプ

ラスだが，年齢を経るにつれて逓減し，8歳以降で

はマイナスになる）．他方，余暇への年齢効果は5

歳時点でマイナスであり，2乗項のプラス効果ゆえ

に年齢を経るにつれてその絶対値は小さくなるが，

14歳時点でも年齢効果はマイナスである．すなわ

ち年長の児童ほど，教育・余暇を犠牲にして就労し

ていることが分かる．

　父親の教育5＞は有意な影響を与えない．一方，母

親が教育を受けていると，s訥oo1勿gへの効果はプ

ラス，7胴側0漉への効果はマイナスだが，この影

響は前者が女子に対して，後者は男子・女子双方に

対して統計的に有意である．の〃zωo漉への影響

は男子に対してプラス，女子に対してもマイナスだ

が，統計的には有意でなかった．

　家計の属性のうち，世帯規模（肋sJzθ）は市場向け

労働に対して有意にマイナスの効果を持つ．世帯規

模を構成員別に見るために，性別・年齢別の構成員

比率を示す5つの説明変数（表2の∫α吻，sげ，

∫6〃z，sげ，　s舛）を加えた場合，ほとんどの場

合で個別に有意でなく，これら5つの変数すべてを

除去できるという帰無仮説が4つの被説明変数すべ

てについて棄却されなかったため，表3ではこれら

5つの変数を入れない推定結果を報告する．

　土地所有伽η4御のの影響は，就学時間（s訥ooム

勿g）および子供の余暇（1諮螂のに対して有意にプ

ラス，就労時間に対しては市場向け家庭内を問わず

マイナスだが有意でない．南アジアの文脈でしばし

ば指摘されるのは，土地が家計の資産であると同時

に，農業生産財として家族労働の農業労働生産性を

高めるため，後者の効果が仮に十分強ければ，土地

所有は就学にマイナス，児童労働にプラスの影響を

もたらすという資産パラドックス（wealth　para－

dox）である（Bhalotra　and　Heady　2003）．われわれ

研　　究

のサンプルからはこのパラドックスが観察されず，

土地所有が大きいほど子供をより学校に出し，仕事

させないという通常の資産効果が観察されることに

なる．この理由としては，干ばつによって土地が農

業自営での家族労働生産性を引き上げる効果が小さ

くなってしまっていることが考えられる．

　社会集団の固定効果を「その他後進諸階級」OBC

を基準に見ると，統計的に有意なのは，指定部族

（S7「）の家計で児童の家庭内労働時間が長く，市場

向け労働時間が短いこと，イスラム教徒の子供の市

場向け労働時間が少なく，就学時間が長いことであ

る6）．前者については，STの母親における就業比

率の高さを反映している可能性がある．

　EEP変数として，母親の両親，父親の両親の属性

を表わす6変数＠げ＿心酔〃2＿頭部ゾ＿1’4幼駕＿紘

ぬ吻α4堀吻αψげ）を入れると（モデル2），就学

時間（s功oo伽9）と児童労働（40〃Z＿ω0颪76隅＿ω0漉

双方）への影響が統計的に有意に観察される．母親

の交渉力上昇につながると思われる変数（吻認砺

吻1のが，子供の就学とプラス，家庭内労働とマ

イナスに関係していることは，第2節で議論した家

庭内バーゲニング・モデノレが，ユニタリーなハウス

ホールド・モデルよりも，説明力が高い可能性を示

唆している．

　以上，誘導型モデルの推定から明らかになったの

は，児童労働を説明する要因と，就学を説明する要

因とは明確な逆相関の関係にはならないこと，児童

労働でも家庭内（40〃zωo漉）と市場向け（箔6〃z

ωo漉）とで説明要因が異なることである．前者につ

いては，Ravallion　and　Wodon（2000）カミ就学碓i率と

就労確率が不完全代替の関係にあることをバングラ

デシュのデータで見出している．より豊かな情報を

持つ量的変数を用いたわれわれの推計結果は，質的

変数を用いた彼らの研究を量的に確認するものであ

る．このような傾向は，余暇も含む詳細な時間配分

データを用いて初めて判明する，本稿の重要な発見

である．なお，「主たる経済活動」という質問に基づ

く就学ダミー，就労ダミー変数を被説明変数として

同様の誘導型モデルを推定したKurosaki　6’α1．

（2006）の実証結果と，本稿の結果とは定性的にほと

んど同じであり，分析の頑健性が確認された．

5．母親の就労と児童の時間配分

　前節で明らかになった児童の時間配分への外生変

数の影響が，どのようなメカニズムを通じて生じて
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表4．母親の市場向け労働時間の説明要因　　　　　育（〆θ4π4）は有意にマイナスの係数を持つが，

いるかを探るために，母親の労働供給モデル（15）式

と，母親の労働供給に条件づけられた子供の時間配

分の家庭内階差モデル（14）式とを，同時推定した．

モデルは逐次的構造になっているため，第1段階と

して，（15）式をウェイトつき最小二乗法によって推

定し，第2段階で，世帯員に占める年少児比率

s勉／以外の家計レベルの変数を識別のための操作

変数とした，ウェイトつき操作変数法によって（14）

式を推定した7）．なお，（15）式の被説明変数として，

市場向け労働時間でなく，就労ダミーを用いた

Sawadaθ’α1．（2006）の実証結果と，本稿の結果と

は定性的にほとんど同じであり，その点で本節の分

析は頑健である．

　　　　　　1．基本モデノレ　　2．EEP変数の入ったモデノレ　母親自身の教育（駕θ4％のは有意な影響を労働供

　　　　　係数　標準誤差　　　係数　　　標準誤差　　給に与えていない．先進国の場合に自分の教育が

雇一㎎θ　　0．025（0．020）　　　　0．045　　（0．021）・・　労働供給にプラスの影響を与えるのと対照的であ

∫一θ伽4　　－2・024（0・495）＊＊＊　　一2・136　　（0・553）＊＊＊　るが，調査地における女性の市場向け労働の中心
〃z　64z6げ　　　　一〇．138　　（0．629）　　　　　　　　　　0．646　　　　　（0．784）

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　が，農家における農作業従事や，低賃金で社会的
ぬ加♂8θ　　　　　　一〇．014　　（0．051）　　　　　　　　一〇．015　　　　　（0．053）

s＿翻　　　　0．072（0．035）．．　　　0．083　（0．041）．＊　ステータスが低い農業賃労働であることを考慮す

∫げ　　　　0．04g（0．034）　　　　0．075　　（0．043）・　　ると，不思議ではないだろう．

∫＿侃 @　　　0・212（0・034）榊　　　　0・232　　（0・037）＊＊串　　子供の時間配分に世帯員構成が有意な影響を与
s＿（プマ　　　　　　　　0．212　　（0．034）＊＊＊　　　　　　　0．239　　　　　（0．037）寧串串

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　えていないのとは対照的に，母親の労働供給に対∫＿ゴガ　　　　　　　　0．126　　（0．041）掌＊＊　　　　　　　G．134　　　　　（0．048）＊廓＊

」侃伽α」　　0．308（0．077）…　　　0．320　（0．083）・＊・　しては世帯員構成の影響が統計的に有意である．

δ％〃oo々g　　O．424（0．205）＊＊　　　0．408　　（0．206）＊亭　先進国の場合とは逆に，祖父母世代の人数が多い

妙伽」4　　－0’749（0’494）　　　一〇’757　（0・607）　　家計（推定では年配者の比率がレファレンスにな
ぬ6ヴ＿～ゴ’　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　0．801　　　　　（0．482）寒

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　っている）の母親ほど就労せず，子供の人数が多1～4〃z　1∫’　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　一2．207　　　　　（1．232）卓

ψ左」ゴ，　　　　　　　　　　　＿1．170　（0．524）・・　い家計の母親ほど就労している．とりわけ本稿で

ψ耽魏　　　　　　　　　　　一〇・887　（2・302）　　問題にしている就学年齢の児童数（s6珊，　S（ゾ）
乃6乏≠♪　αげのf　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　－0．086　　　　　（0．053）

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　は，母親の市場向け労働時間を増やす効果が強い．
5μ）　α4げ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　0．105　　　　　（0．061）零

SC　　　－0．071（0．4g4）　　　　0．lg4　（0．537）　　これは，就学年齢の児童が多い家計ほど，家計に

∬　　　　3．227（0．807）…　　　3．150　（0．g40）…　　現金所得が必要であり，その児童が母親の家庭内

σMH　　－1・488（1・649）　　　一2・752　（1・678）　　労働を肩代わりして母親の市場向け労働を促進し
ルfz据〃〃z　　　　　－1．893　　（0．722）＊＊串　　　　　　一1．823　　　　　（0．711）＊＊＊

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　ている可能性を示唆する．

標本数　　　　　　　867　　　　　　　　　805　　　土地所有（‘αη4侃！）の母親就労への影響は有意

F統計量（zero　slope）　11．62榊　　　　　　　　12．22幸＊＊　にプラスであるが，このことは，土地を多く持つ

決定係数　　　　　　0・181　　　　　　　　　0・219　　家庭において母親が自営農業労働に長時間従事し
F（6，782）統計量（EEP＝0）　　　　　　　　　　　　　2．40＊＊
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　ていることを反映している．言い換えると，雇用
注）　被説明変数は瑠。伽07（母親の市場労働時間）．表5の第一段階推
　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　労働によって家族労働を完全に代替することはで
　定でもあるため，子供を単位とする回帰分析結果．サンプリング確率

　の違いを考慮したウェイトつき最小二乗法による推定．　　　　　きないという農業労働市場の特徴を示していると

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　考えられる．社会階層固定効果を見ると，指定部

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　族で母親の労働時間が長く，中上位カーストやムス

　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　リムで短いことが示されており，インド社会で通常

5．1　母親就労の説明要因

　表4が，母親の市場向け労働時間（駕0’ω07）の説

明要因に関する（15）式の推定結果である．父親の教

言われるパターンに一致した結果となっている．

　EEP変数6つは全体として5％有意である．父

方の祖母であれ母方の祖母であれ，祖母の教育は母

親の就業を有意に低めているが，このことも，調査

地における女性の市場向け労働が社会的ステータス

が低いタイプの労働であると考えれば納得できる．

このEEP変数の入ったモデルを，（14）式を推定す

るための第1段階モデルとして採用する．

5．2母親就労の児童の時間配分への影響

　母親の労働供給に条件づけられた子供の時間配分

の家庭内階差モデル（14）式の推定結果を表5に示す．

上半分が娘・息子のペアのみをサンプルにした場合

で，（14）式の説明変数△Xピとして年齢差（変数名：

△㎎の，X盛として年少者数（変数名：ガ吻ηな）を用



338 　　　経　　済　　研　　究

表5．子供の時間配分への母親就労の影響

SO加。伽9　　ご加γ9S　　‘ん〃ゴ＿6梛θ　γθ〃2＿Z〃0漉　　癖Sπγ6

A．娘・息子のペアのみを用いた推定（被説明変数＝娘の時間配分一息子の時間配分）

△㎎「θ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　一〇．466＊承＊

　　　　　　　　　　　　　　（0．079）
ゼ卿η’∫　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　一〇．174

　　　　　　　　　　　　　　（0．285）
〃zo’”oγ　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　　一〇．210准＊＊

　　　　　　　　　　　　　　（0．050）

0．196＊准＊　　一〇ユ26唯＊＊　　　　0．862宰孝宰

（0．058）　　　　　（0．046）　　　　　（0．097）

一〇，320＊　　　　　　0．753零串串　　一〇．064

（0．171）　　　　　（0．261）　　　　　（0．371）

　0．310串＊＊　　　　0．043串　　　　　　0．061

（0．054）　　　　　（0．026）　　　　　（0．068）

一〇．523串串宰

（0．089）

一〇．012

（0．332）

一〇．231ホ零串

（0．061）

F（3，402）統計量（zero　slope） 20．25＊＊＊　　　　16．51＊＊零 5．43零串零　　　　28．17串零串　　　　22．85喰率掌

B．すべての子供のペアを用いた推定（被説明変数一娘の時間配分一息子の時間配分，および同性の場合は

上の子供の時間配分一下の子供の時間配分）

△㎎6

ゴ吻泓s串8ゴγ～∫＊o幼ア。襯9

ガ卿泓s曜爵砿＊o幼70朋9

ゴ吻撹s＊げ恥飢＊yo観goJ4

げ卿忽S＊δ0ツS＊o幼70襯8

祝0如07ホ8・〃Js串。幼’0πη9

解0伽αア＊ゴお飢ホoJの0観9

吻0伽σγ＊4齢α串yo襯80～ゴ

〃20伽α7＊∂0ツS零oJめりπη8

一〇．340准＊＊

（0．089）

　0．852絆

（0．368）

　0．621＊

（0．319）

一1．215串串ホ

（0．310）

一〇．183

（0．305）

一〇．144

（0．088）

一〇，381串＊＊

（0．081）

　0．009

（0．075）

一〇．178＊掌＊

（0．061）

0．288串＊零

（0．074）

一〇．183ホ

（0．109）

一〇，405＊

（0．240）

一〇．165

（0．215）

　0．087

（0．291）

一〇．121＊傘

（0．048）

　0．248＊＊＊

（0．074）

　0．387零＊＊

（0．108）

　0．078

（0．100）

一〇．076

（0．064）

　0．254

（0．269）

　0．255

（0．245）

　1．437象掌窟

（0．507）

　0．265

（0．567）

　0．054

（0．061）

　0．063

（0，041）

　0．015

（0．055）

　0．054

（0．067）

0．661傘寮＊　　一〇，827庫傘事

（0．112）　　　　　（0，114）

0．229　　　　　－1．534喰＊寧

（0．558）　　　　　（0．503）

一〇．147　　　　　－0．277

（0．530）　　　　　（0．324）

一〇．091　　　　　　0．335

（0．448）　　　　　（0．660）

0．167　　　　　－0．337

（0。355）　　　　　（0．513）

　0．067　　　　　　0．185

（0．151）　　　　　（0ユ49）

　0．251串累　　　一〇．030

（0．104）　　　　　（0．077）

一〇．175　　　　　－0．487串串串

（0．119）　　　　　（0．129）

　0ユ38　　　　　　　0．003

（0．096）　　　　　（0．091）

F（9，790）統計量（zero　slope） 17．86＊＊＊ 838艸＊ 2．17串串 19．94串零零　　　　21．88寧串8

注　1）　標本数はAが405，Bが799．

　2）　かっこ内は標準誤差．

　3）説明変数の駕。伽oγは内生変数であるため，表4のモデル2に基づく誘導型モデルを第1段階とした

　　IV推定法で，推定した．また，サンプリング確率の違いによるウェイトつけをほどこした．

いている

　年齢差の係数はすべての被説明変数に対して1％

水準で有意であり，娘の年齢が息子に対して高いほ

ど，娘の就学時間（s碗oo伽g），年少者世話時間

（61～’14　　6α猶θ），余暇時間（砺s蛎のが息子に比して減

り，家事（cぬ。廻s）と市場向け労働時間（z膨＿ωo娩）

が息子に比して増えることがわかる．つまり家計内

資源配分における娘に不利なジェンダー差は，娘の

年齢が大きくなるほど強まっている．年齢差が年少

児の世話に与える影響がマイナスなのは予想に反す

るが，娘の年齢がより低いほど，学齢に満たない年

少児の世話を優先的に行なっており，娘が年長にな

ると息子同様に市場向け労働時間に時間配分がシフ

トすることが現われていると考えられる．世帯の年

少者数が多いほど，娘が年少児の世話に割く時間が

息子に比して増える，その分，家事に割かれる時間

がやや減る．

　内生変数である母親の市場向け就労時間
（〃ZO’Z槻γ）の影響を見ると，就学と余暇時間に対し

て有意にマイナス，家事と年少児の世話に対して有

意にプラスの係数となっている．つまり母親が家庭

外で働けば働くほど，息子に比した娘の就学時間が

減り，家事時間が増え，年少児の世話時間が増え，

余暇時間が減っていることになる．つまり，家計内

資源配分における娘に不利なジェンダー差は，母親

が家外に働きに行けば行くほど強まっているのであ

る．

　母親の就労の影響は，息子。二間だけでなく同性

間の児童においても年少・年長とで異なっている可

能性がある．このことを検証するために，表5の下



　　　　　　インド農村部における児童労働・就学と家計内資源配分　　　　　　　　　　339

表6。信用制約の説明要因　　　　　　　スで，6加名6Sと76〃z躍0漉への係数が有意にプラ

広義の信用制約（66、）　狭義の信用制約（66、）

dF／dX＊　標準誤差　　dF／dX＊　標準誤差

；乞（1　㎎θ　　　　　　0．0004

∫6伽4　　　　0．0820

〃z　θ4zκ」　　　　一〇．1637

ぬ廊’gθ　　　　　0．0181

s　α卿　　　　　　　　0，0022

s　¢〆　　　　　　　　　0．0037

∫　o窺　　　　　　　　0．0051

∫　（：ズ　　　　　　　　　0．0067

s　ゴが　　　　　　　　0．0043

如η4”α」　　　　　一〇．0307

わ㍑1！ooん　（～　　　　0．0114

ウ≠）”乞oJげ　　　　　　 0．0363

h6ヴ　」髭　　　　　　　0．0671

134〃z　Jガ’　　　　一〇，1361

餓プ　♂髭　　　　　　　0．1273

5ρηz～ゴ’　　　　　　　　0．0903

1zの）　ごzo1る6ヂ　　　一0．0114

吻α4げ　　一〇．0008

SC　　　　　　　　　 O．1314

S7「　　　　　　　　　0．1917

㎜　　　　　　一〇．0630

ルfZfsJが辮　　　　　　　0．1840

λ：2（22）条充言十量（zero　dope）

擬似決定係数

κ2（6）統計量（EEP＝0）

（0．0021）　　　　　　　0．0010　　（0．0023）

（0．0490）　　　　　　0．0121　　（0．0528）

（0．0818）ホ串　　　　　0．0094　　（0．0846）

（0．0049）寧喰＊　　　0．0189　　（0．0049）＊＊＊

（0．0036）　　　　　　　0．0043　　（0．0036）

（0．0042）　　　　　　0．0074　　（0，0037）寧寧

（0．0036）　　　　　　　0．0093　　（0．0033）准＊＊

（0，0037）＊　　　　　0，0108　　（0．0032）串＊＊

（0．0043）　　　　　　0．0116　　（0．0040）串＊＊

（0．0167）准　　　　一〇．0179　　（0．0101）串

（0，0225）　　　　　　0．0255　　（0．0234）

（0．0572）　　　　　　0ユ879　　（0．0545）＊寧准

（0．0490）　　　　　　0．0663　　（0．0520）

（0．1430）　　　　　一〇．0605　　（0．1488）

（0．0479）＊＊　　　　0．0406　　（0．G552）

（0．1935）　　　　　　0．1775　　（0．1776）

（0．0054）＊＊　　　一〇．0075　　（0．0056）

（0．0057）　　　　　　0．0032　　（0．0060）

（0．0435）准＊＊　　　0．0741　　（0．0493）

（0．0681）＊＊　　　　0．2651　　（0．0737）串零零

（0ユ336）　　　　　一〇．0253　　（0．1360）

（0．0686）＊＊　　　　　0．1971　　（0．0777）＊＊

　70．93庫寧＊　　　　　　　　　　　　　97．86串串＊

　0．079　　　　　　　　　　　　　　　0．083

　16．99＊串＊　　　　　　　　　　　　　5．29

注　1）　標本数は761．

2）表7後半部の第一段階推定でもあるため，子供を単位とする回

帰分析結果．

3）　”dF／dX”は，連続的説明変数の場合には，信用制約が効いてい

　る確率に対して与える限界効果．ダミー変数の場合には，信用制

約が効いている確率がダミー変数の値0と1とでどう変化するか

　の差分効果を示す．

半分では，同じ家計の中のすべての子供のペアで差

分をとって，（14）式を推定した．それぞれのペアは

同性と異性か，どちらが年長かで4通りに分かれる

ので，（14）式の説明変数逓ん（実証での変数は

ノ吻η紛と仏（実証での変数は吻0伽0γ）について

は，4通りそれぞれに異なるスロープとなる定式化

を用いた．

　世帯内年少者数の影響を見ると，ガ吻薦＊4躰際＊

ツ0％％9014のS6加oZ∫㎎および0雇146αZεへの係数が

1％の水準で有意であり，その絶対値も大きい．こ

のことは，娘に不利なジェンダー差が，年少者の数

が大きくなるほど強まる度合が，娘と資源配分上競

合関係にある子供が息子であり，かつ娘よりも彼が

年長の場合に顕著になることを示している．

　母親の就労の影響を見ると，まず，規。伽。〆ゴが

Sεκ＊01め20π㎎の5腕ooJ勿gへの係数が有意にマイナ

スである．すなわち，娘に不利な就学時間配分が母

親の就労によって強められる度合は，娘と資源配分

上競合関係にある子供が息子であり，かつ娘が彼よ

りも年長の場合に強められることになる．また，

駕0’ω07・4恭麟・夕0観gO♂4の1諮齢θへの係数が有

意にマイナスで，0〃0廻∫への係数が有意にプラスで

あることは，娘と競合する子供が息子であり，かつ

娘が彼よりも年少の場合には，母親の就労は年少の

娘の余暇時間を削り家事負担を増やすことを意味し

ている．同性の子供のペアを見ると解0如07＊δ0ッ∫＊

01めり％η9のs腕oo1勿9への係数が1％の有意水準

でマイナスである．すなわち，母親就労が息子の就

学に与える悪影響があるとすれば，それは主に年長

の息子に向かっている．

6．家計の信用制約と児童の時間配分

　これまで分析してきた児童の時間配分や母親の就

労に影響を与える構造的な要因の1つに，信用制約

が挙げられる．ここでは，信用制約が児童の時間配

分に与える影響を定量的に明らかにする．具体的に

は，信用制約の誘導型モデル（17）《18）式と，信用制

約が効いているかいないかに応じて児童労働の決定

要因が変化する（16）ないし（16’）式からなる内生的

スイッチング・モデルを最尤法ないしは2段階法に

よって推定した．信用制約の効果を識別するための

操作変数として，世帯の所有する土地の評価額伽・

4槻1を（16）ないし（16’）式から除去した8）．

6．1信用制約の説明要因

　表6が，信用制約の説明要因に関する（17）一（18）

式のウェイトつきプロビット・モデルによる推定結

果である．広義，狭義どちらの定義を用いた場合で

も，世帯員数（肋戯のは1％の有意水準でプラス，

土地所有伽η4〃α1）は10％と有意水準は下がるが有

意にマイナスの係数である．すなわち，他の条件が

一回目らば，世帯員数が多いほど，土地所有が小さ

いほど，信用制約が効いている確率が上昇すること

になる．

　世帯員構成を見ると，児童や4歳以下の年少者の

比率が高いほど，信用制約が効く傾向を示すが，狭

義の信用制約（oc2）を用いた場合の方が，係数の絶

対値も有意水準も高くなる．配給制のカード分配で

測った政府による貧困者認定（伽1勿」のは，信用制

約とプラスに相関しており，狭義の定義では1％水
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表7．児童の時間配分への信用制約の影響

5碗ooJ碗8 40祝ωo漉 昭辮”o漉 」θ’s獅ε

係数　標準誤差 係数　標準誤差 係数　標準誤差 係数　標準誤差

1．信用制約によって切片のみが異なるモデルD

cc1を用いた場合

　κ2（1）統計量

co2を用いた場合

　κ2（1）統計量

一6．531　（0，858）串串串

　　　48，02　　串ホ串

一5．110　（2．139）準宰

　　　　4．32　卓＊

1．541　（1．054）

　　　2．12

2．447　（L201）宰零

　　　3．07　卓

　0．412　（1．110）

　　　　0．07

－0．283　（L583）

　　　　0．03

一6．577　（1．007）串“廓

　　　31，84　　霜事串

一5．542　（1．181）＊掌拳

　　　19．16　　＊傘串

2．信用制約によって一部の変数のスロープが異なるモデル2）

06ヨを用いた場合

　096001

　　　ネ　09θsg‘Cl

　sα＊α21

　ぬ4¢9〆661

∫24％4串s肌＊061

　乃帰日ε＊601

　δZ〃06々（～＊6σ1

　妙」ゐoJ4＊C61

　乃ガ」毒＊oo1

　ぬげ窺」露＊6‘1

c62を用いた場合

　㎎〆662

　　　ぴ　㎎6sg　oo2

　Sθκ寧002

　ぬげ㎎ε串602

　ぬぬsたθ掌oo2

　ぬ吻α雌ア噛66、

一1．450　（0．750）零

　0．235　（0．084）穿准＊

　2．815　（1．993）

　0．182　（0．111）

一4．053　（1．215）＊＊＊

一4．878　（3．115）

26．270（11．658）串＊

一1．037　（0．366）＊率准

　0．185　（0．058）＊宰准

　3．518　（1．854）＊

一〇．266　（0．184）

4．091　（2．090）串

0．661　（0．298）零串

3．961　（2．302）寧

一25ユ29　（9．925）宰宰

4．796　（1．989）串＊

0．619　（0．263）＊＊

一2．748　（1．539）串

　0．227　（0．177）

一6．151　（2．726）串串

　8．189　（3．350）＊率

一14．863　（9．177）

一2．712　（1．523）准

　0．222　（0．176）

一4．260　（2．441）零

4．178　（2．570）

一10．628　（3．700）寧皐串

一〇．524　（2．349）

　0．262　（0．130）率宰

注　1）　最尤法による信用制約ダミーのモデルとの同時推定．標本数は754．信用制約と児童の時間配分の2式が独立で

　　あるという帰無仮説を検定するWald検定の統計量をκ2（1）として報告．

　2）2段階推定法（Maddala　l983，　p，223－228）による推定結果（第1段階推定結果は表6を参照）．標本数は779．

　3）信用制約06、および662は内生変数．すべてのモデルは，表5と同じ説明変数を含む（ただし識別のため伽ぬ認を

　　除去した上で，農地経営が労働配分に直接与える影響をコントロールするために灌概農地経営面積α6プ〃7を加え

　　た）．村や社会集団の固定効果を入れた線形モデノレを，標本抽出確率の違いを考慮したウェイトをつけて，分散不均

　　一性に対して頑健な標準誤差を用いて推定した．スペースの都合で表に掲載した以外の変数の係数は省略する．

準で有意である．したがって，配給制のカードの分

配は，信用へのアクセスの少ない家計に適切にター

ゲティングされていると思われる．教育水準はほと

んど有意でないが，広義の信用制約（oc、）を用いた

場合には母親の教育水準が有意にマイナスとなって

おり，教育のある家計の方が信用へのアクセスが良

好であることを示唆している．社会階層別には，指

定カースト，指定部族，ムスリムの家計において信

用制約が深刻である．これは，インド社会で通常指

摘されている経済格差のパターンと整合的である．

　EEP変数6つは全体として，広義の定義の場合

には1％有意だが，狭義の場合には有意でない．前

者の有意水準が高いことを考慮して，児童労働への

信用制約の影響を見る2段階目の推定のための1段

階目の推定としては，oo、，　oc2ともにEEPの入っ

た表6の定式化を採用する．

6．2信用制約が児童の時間配分に与える影響

　表7の前半に，信用制約下にある（oc＝1）ことの

切片効果のみを許容するモデル，すなわち（16’）式の

推定結果を示す9）．広義，狭義ともに信用制約を受

けている家計の児童は，有意に就学時間（s訥oo〃㎎）

と余暇時間（厩s獅のが少ない．係数の大きさは5か

ら6，すなわち2．5日から3日という経済的にも顕

著な効果である．市場向け労働（名ε〃Zω0漉）への効

果は係数が小さく，有意でないのに対し，家庭内労

働（40〃¢ωo娩）への効果はプラスの係数が広義の場

合で20％水準，狭義の場合で5％水準で統計的に

も有意である．つまり信用制約は，子供の就学を妨

げ，家庭内での労働を増やしていることがわかる．

信用制約が効いていると家計にとっての主観的な利

子率が上昇するため，投資としての就学の魅力が下

がるという解釈と，s訪oo〃㎎へのマイナスの効果
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は整合的である．本調査地の場合，この効果に加え

て，信用制約を受けている家計においては母親が市

場向け就労を有意に増やすため（Sawadaθ’α1．

2006），母親に代わって子供が家庭内の労働を増や

しているという可能性も重要である．

　信用制約ダミー以外の説明変数の係数は，おおむ

ね，完全誘導型での結果（第4節参照）と同じであ

ったため，スペースの都合から割愛する．一点興味

深い変化としては，S7’および躍％sJ廟ダミーの

40窺ωo漉や」θ醜z6への影響が，完全誘導型の場

合よりも信用制約ダミーを入れたモデルの方が小さ

くなる．言い換えると，指定部族やムスリムの児童

が家内労働に多く従事し余暇時間が少ない理由のか

なりの部分が，嗜好や労働生産性ではなく信用制約

に帰せられることになる．

　次に，より制約の緩い（16）式を，Heckman＝Lee

の2段階推定法のアプローチに基づき，Maddala

（1983，pp．223－228）の定式化を用いて推定した．家

計レベルの変数すべてについてスロープが異なるこ

とを許容した場合，信用制約によるスロープの変化

がすべての変数に関してゼロという帰山仮説は，4

つの被説明変数のうち1廊猫θを除く3本について

棄却された．とはいえそれらの説明変数すべてにつ

いて解釈するのは困難であるため，Maddala（1983，

p．227）での推奨に倣い，制約のないモデルにおいて

スロープの違いがレジーム間で統計的に有意でなか

った説明変数に関してはスロープが同じという制約

を課した．ただし家計内資源配分上のジェンダー差

を分析したいがゆえに，女子ダミーについては制約

のないモデルでスロープの差がたとえ有意でなくて

もレジーム間でのスロープの違いを許容した．この

モデルの推定結果を表7の後半で報告する．なお，

10％水準で右意でない変数も，表に係数が報告され

ている変数は．662を用いた1諮獅6式におけるs醗

・06、の係数以外のすべて，20％水準ならば有意で

ある．

　就学（so加。あ㎎）を見ると，信用制約下にある家計

に付加的に生じる効果は，年齢の線形項がマイナス，

2乗項がプラスである．表3と比較して分かるよう

に，信用効果は年齢効果を打ち消す方向で作用する．

信用制約下にあると就学自体が難しくなるために，

よりフラットな年齢プロファイノレになると考えられ

る．女子ダミー（s飢）と信用制約のクロス項の符号

はプラスであるから，信用制約が教育投資を損なう

度合は女子の方が弱いといえる（ただし有意水準は
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10％ないし20％である）．信用制約の教育投資へ

の悪影響は，男子よりも女子に対してより強く出る

という澤田（2003，図1－5）の予測はわれわれの推定

結果からは支持されないことになるが，本稿での結

果は，女子の就学時間が増えたのではなく，男子の

就学時間が信用制約があると女子並みに下がった，

と解釈すべきであろう．

　家庭内労働（40〃z乏〃。娩）は，児童が女子である場

合に長くなるが（第4節），その度合は，家計が信用

制約下にある場合により強められる．また，信用制

約下にあると，世帯員数（〃酸θ）や政府による貧困

者認定（⑳伽」4）が家庭内労働に有意に正の効果を

持つようになる．市場向け労働（紹〃z卸。漉）は，信

用制約下にある女子は男子よりも有意に短くなる．

しかし信用制約がない場合，女子の就労は男子に比

べ，係数4から6程度多いから，クロス項の負の係

数は，信用制約下においてその様な男女格差が統計

的に有意に縮小又は解消される傾向を示しているに

すぎず，女子の市場向け労働時間が減っているので

はない．信用制約下で女子の家庭内労働が増えてい

ることとあわせると，信用制約がもたらす児童の労

働強化は，男子と女子とで市場向けが家庭内かとい

う点で明確なコントラストを示しているのである．

7．結び

　本稿は，インドのアーンドラ・プラデーシュ州農

村部において筆者らが独自に収集した詳細な家計デ

ータを用い，家計内資源配分に関する最適化問題の

統一的な理論枠組みに基づきながら，児童労働や就

学の決定要因を実証的に分析した．第1に，実証モ

デルを問わず，子供の祖父母世代の属性がシステマ

ティックに子供の時間配分に影響することが判明し，

家計を統一的な経済主体とみなした理論モデルより

も，父親と母親間のバーゲニングが重要な理論モデ

ルのほうが適切であることが示唆された．誘導型モ

デルからは，子供の年齢・性別，世帯員数，土地資

産，社会集団ダミー，子供の祖父母の属性などが子

供の時間配分に影響し，児童労働を説明する要因と

就学を説明する要因とが明確な逆相関の関係にはな

らないこと，児童労働でも家庭内と市場向けとで説

明要因が異なることがわかった．条件つき労働供給

モデルからは，家計内資源配分における娘に不利な

ジェンダー差が，母親が家外に働きに行けば行くほ

ど強まること，そしてその絶対的係数はかなり大き

いことが判明した．信用制約の影響に焦点を当てた
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内生的スイッチング・モデルからは，信用制約を受

けている家計ほど子供の就学時間，余暇時間が短く

なり，その分，家内労働時間が長くなる傾向が見出

された．信用制約下での家内労働時間の長期化は，

とりわけ女子に対して顕著に生じている．信用制約

は，家計の主観的利子率を引き上げて，就学の人的

資本投資としての魅力を減少させる効果だけなく，

母親の望外就労を増やし，それが子供，とりわけ女

子の家事・育児負担を増やすというマイナスの効果

を持つことが示唆された．このことは，母親の家外

就労が，女子の就学の機会費用を増加させる可能性

を示している．

　本稿に残された課題の1つとして，児童の性別と

年齢によって時間配分に極端な違いが生じ，そこに，

父親・母親間のバーゲニングが影響するようなメカ

ニズムを，より構造的に理解することが挙げられ，よ

う．なぜなら本稿の実証作業は，信用制約が子供の

時間配分に影響する特定のメカニズムを厳密に明ら

かにしたものではないからである．信用制約はどの

ように家計内の価格に影響し，それは最終的に児童

の就労や就学にいかなる影響を与えるのであろうか．

これらの観点を明示的に示す理論モデルを提示し，

信用制約と個人レベルの時間配分の情報を用いつつ，

その理論モデルの構造パラメータを推定する作業は，

今後の課題としたい．

　　　　（千葉大学大学院自然科学研究科・
　　　　JETROアジア経済研究所開発センター・
　　　　JETROアジア経済研究所開発センター・
　　　　一橋大学経済研究所・
　　　　東京大学大学院経済学研究科）

　注

　1）例えばKurosakiθ’α1．（2006）の参考文献を参照．

　2）　児童労働ありの家計となしの家計とをあらかじめ

別のstrataとみなしたvariable　probability　sampling

法によってサンプルを抽出した．本稿において，サンプ

ル抽出確率の差をコントロールしたウェイトつき推定を

頻繁に採用するのは，このサンプリング方法に対応して

いる．詳しくはFuwaθ’α1．（2006a）を参照．

　3）例えば，子供の主たる活動が何であるかという質

問に基づいて，10から14歳の子供を分類すると，全国
をカバーしたNSS　1999／2000データでは，各種労働（市

場向け労働および家事の両方を含む）に従事する児童は

全体の12．5％，インドの貧困地域として知られるピハー

ル州とウッタル・プラデーシュ州のLSMS　1997／98デ

ータでは，同じ数字が28．3％となっているのに対し，わ

れわれのデータでは54．2％となる（Kurosakiθ’認．
2006，Table　1）．

　4）被説明変数は，0以上14以下の値を取るため，こ

の上下限を考慮したトービット・モデルに，村の固定効

果・社会集団の固定効果を加えた実証モデルを推定した．

標本抽出確率の違いを考慮したウェイトつき最小二乗法

で推定し，Huber－White法による分散不均一性に対し

て頑健な標準誤差を用いた線形モデルの推定結果も表3

と定性的に同じであった．

　5）　本稿では両親の教育を，就学年数がプラスの場合

に1となるダミー変数によって表わした．これは，表2

にあるように，まったく教育を受けていない両親が多数

を占めるためである．

　6）　イスラム教徒の女性が就学で不利であるという，

インドでしばしば指摘されてきた関係が成立するかどう

かを見るために，sαと躍錫s伽zのクロス項を入れて表

3のモデルを再推定すると，確かにその符号はマイナス

で，基本モデルでは10％水準，EEP変数の入ったモデ
ルでは5％水準で統計的にも有意であった．ただし表2

に示すとおり，基準となる0βC以外の社会集団カテゴ

リーの子供の比率は高くない．そのため，すべての社会

集団について同時に女子ダミーとのクロス項を加えるこ

とは線形従属を生むため，推定不可能に陥る．そこで自

由度を確保するためにも，以下の分析では社会集団固定

効果と他の説明変数とのクロス項は用いない．

　7）　（15）式の推定においても前節同様に被説明変数の

センサリングの問題があるが，Pitt　and　Rosenzweig

（1990）が議論しているように，（15）式は家計内差分をと

っているため，センサリングを決める主たる要因として

の家計および村レベルの効果が自動的にコントロールさ

れて，線形モデルに大きなバイアスが生じない．

　8）　これは，土地の評価額は信用市場へのアクセスに

影響する一方，児童の時間配分に直接影響するのは評価

額ではなく面積であることを想定している．

　9）切片のみ異なる（16’）式の推定では，表6の推定結

果に基づく2段階推定法ではなく，（17）《18）式と（16’）

式とを完全に同時推定する最尤法を採用した．このため，

児童の時間配分ごとに，信用制約の説明要因の係数は表

6とは僅かに異なった値となっている．2段階推定法に
よって（16’）式を推定しても，表7と定性的に同じ結果が

得られた．
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