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要旨

ブレークイーブン・インフレ率（BEI）は市場参加者のインフレ予想を捉えた

指標としてみられているが、日本の BEIは様々なサーベイ調査における長期イ

ンフレ予想指標よりも低位で推移している。先行研究では、長期の BEIの変動

要因として、長期インフレ予想に加え、①物価連動国債の元本保証プレミアム、

②同国債の流動性プレミアム、③名目タームプレミアムと実質タームプレミア

ムの較差（TP 較差）を挙げている。本稿では、アフィン期間構造モデルを推

計して日本の BEIを要因分解し、日本の市場参加者の長期インフレ予想を抽出

した。推計結果からは、物価連動国債の元本保証プレミアムは BEIの押し上げ

に、同国債の流動性プレミアムと TP較差は下押しに、それぞれ無視しえない

寄与をしていることが分かった。このことは、日本の BEIの動きが日本の市場

参加者の長期インフレ予想以外の要因によっても変動してきたことを示唆して

いる。その結果、BEIからこれら３つの要因を取り除いて抽出された長期イン

フレ予想は、ほぼ一貫して日本の BEIよりも高い水準で推移している。
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1 はじめに

名目長期国債と物価連動国債の利回り較差であるブレークイーブン・インフレ率（BEI）

は、市場参加者のインフレ予想を捉えた代表的な指標としてみられている。そうしたなか、

日本では、図１に示されているように、BEIが様々なサーベイ調査における長期インフレ予

想指標よりも概ね低位で推移している。このような BEIとサーベイ調査のインフレ予想との

乖離は、直接観察することのできないインフレ予想の評価において、一つの問題となりうる。

この点、中央銀行関係者などの間では、BEIは、物価連動国債の流動性プレミアムをはじめ

とする様々な要因を含んでいることから、市場参加者のインフレ予想から乖離する可能性が

あり、機械的に BEIをインフレ予想指標とみなすのには留意を要することが指摘されている

（例えば、Bernanke 2004や Yellen 2015）。

先行研究では、長期の BEIの変動要因として、長期インフレ予想に加え、①物価連動国債

の元本保証プレミアム、②同国債の流動性プレミアム、③名目タームプレミアムと実質ター

ムプレミアムの較差（以下、TP較差）が挙げられている。そこで、これら 3つの要因を BEI

から取り除くことで市場参加者の長期インフレ予想を抽出することが考えられる。本稿では、

米国の BEIを対象にした研究 Andreasen, Christensen, and Riddell (2018)（以下、ACR）

に倣い、アフィン期間構造モデルを推計して日本の BEIから上記 3つの要因を取り除き、日

本の市場参加者の長期インフレ予想を抽出している。なお、推計にあたっては、ACR のア

フィン期間構造モデルを、日本の物価連動国債のデータ制約や日米間における物価連動国債

市場の環境の違いといった点を考慮して修正している。

長期の BEIが市場参加者の長期インフレ予想と上記①～③の要因から構成されることは、

次のように確認することができる。まず、名目長期国債利回りは、将来の名目短期金利の予

想経路に基づく名目長期金利の予想成分と、名目タームプレミアムに分解できる。

名目長期国債利回り = 名目長期金利の予想成分+名目タームプレミアム

他方、物価連動国債利回りは、将来の実質短期金利の予想経路に基づく実質長期金利の予
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想成分と、実質タームプレミアム、元本保証プレミアム、流動性プレミアムに分解できる。

物価連動国債利回り = 実質長期金利の予想成分+実質タームプレミアム

−元本保証プレミアム+流動性プレミアム

元本保証プレミアムと流動性プレミアムは、物価連動国債特有の要因である。元本保証プレ

ミアムについては、米国をはじめ多くの先進国の物価連動国債や、2013年に発行が開始され

た日本のいわゆる新物価連動国債において、仮に発行時点から償還時点の間で物価水準が下

落しても、額面金額（発行時点の想定元本額）が償還される元本保証が付されており、物価

連動国債利回りの下押し要因となりうる。他方、流動性プレミアムについては、物価連動国

債市場が名目国債市場に比べて流動性が低いことから、これが物価連動国債利回りの押し上

げ要因となりうる（例えば、D’Amico et al. 2018や湯山・森平 2017）。

ここで、名目長期国債利回りから物価連動国債利回りを差し引くと、次の長期の BEIに関

する要因分解式が得られる。

長期の BEI = 市場参加者の長期インフレ予想+物価連動国債の元本保証プレミアム

−物価連動国債の流動性プレミアム+TP較差

すなわち、長期の BEIは、市場参加者の長期インフレ予想と上記①～③の要因（物価連動国

債の元本保証プレミアム、同国債の流動性プレミアム、TP較差）から構成される1。

本稿の主な分析結果を予め述べると以下のとおりである。まず、日本の BEIにおいて、①

～③の要因はいずれも無視しえない影響を及ぼしていることが分かった。①物価連動国債の

元本保証プレミアムは、新物価連動国債の発行開始以来、日本の BEIの押し上げに寄与して

いる。直近の新型コロナウイルス感染症の世界的大流行時には、押し上げ寄与が拡大した。

②物価連動国債の流動性プレミアムについては、新旧物価連動国債の移行期を除き、日本の

BEIの下押しに寄与している。世界金融危機時には下押し寄与を一時的に急拡大させる局面

1教科書的な資産価格理論では、TP 較差は、将来のインフレに関する不確実性に対して投資家が要求する対価
と解釈可能なため、「インフレリスクプレミアム」と呼ばれている。もっとも、近年では、主要中央銀行による大規模
な資産買入れが、名目タームプレミアムを相対的に大きく低下させているとみられるほか（須藤・田中 2018など）、
安全資産需要を背景とした名目金利の低下圧力（例えば、Krishnamurthy and Vissing-Jorgensen 2012や一上ほ
か 2012）も、名目タームプレミアムを下押ししている可能性がある。これらの要因も、他を一定とすれば TP較差
の低下要因となるが、これらを投資家がインフレリスクに対して要求するプレミアムの変化と解釈することは、実態
にそぐわない可能性がある。このため、本稿では、先行研究に言及するうえで必要な場合を除いて、インフレリスク
プレミアムという表現は用いず、単に TP較差と記述する。
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もみられたが、新物価連動国債の発行開始後は、緩やかな下押し寄与が続いている。③ TP

較差は、大部分の期間において、日本の BEIの下押しに寄与し、近年、下押し寄与が拡大傾

向にある。

次に、これら 3つの要因を日本の BEIから取り除いて得られる日本の市場参加者の長期イ

ンフレ予想については、ほぼ一貫して BEIよりも高い水準で推移していることが分かった。

市場参加者の長期インフレ予想は、世界金融危機時に原油価格が大幅に下落するなか大きく

マイナスになったが、その後は上昇を続け、日本銀行による量的・質的金融緩和（QQE）導

入後の 2014年半ばには 2%程度に達した2。その後、サーベイ調査の長期インフレ予想指標

と同様に、2016年前半にかけて原油価格が下落するなか 1%程度まで低下し、2020年初まで

概ね 1%前後で推移した。直近の新型コロナウイルス感染症の世界的大流行時には、世界経

済が急速に落ち込み、原油価格が下落するなか、弱含んだ。

BEIを巡る学術的な研究は、①～③の要因に関する評価を中心に、近年、急速に進展して

いる。米国の BEIを対象とした研究では、例えば、世界金融危機時における TIPS（米国の

物価連動国債）の利回り急上昇などを受けて、物価連動国債の流動性プレミアムに関する研

究の蓄積が進んでいる（Kajuth and Watzka 2011、Haubrich et al. 2012、Abrahams et al.

2016、D’Amico et al. 2018など）。また、世界金融危機後の低インフレ環境が続いているこ

となどを背景に、銘柄別 TIPSデータを用いて TIPSの元本保証プレミアムを推計する研究

も発展している（Grishchenko et al. 2016、ACRなど）。TP較差（インフレリスクプレミア

ム）に関しては、Campbell and Shiller (1996)以来、多くの研究がみられる（詳細について

は、Kupfer 2018によるサーベイを参照）。これらの先行研究のうち、本稿のモデルが準拠し

ている ACRは、アフィン期間構造モデルに基づいて、3つの要因すべてを推計する画期的な

手法を提案している。

日本の BEIを対象とした研究は、米国のそれに比べると少ないが、湯山 (2016)、湯山・森

平 (2017)、Christensen and Spiegel (2019)（以下、CS）が、3つの要因のうち 1つないし

2つを取り上げて分析している3。湯山 (2016)は、金利の確率的変動モデルをインフレ率の

2市場参加者のインフレ予想が原油価格動向の影響を受けやすいとの結果を報告している海外の研究（Owyang

and Shell 2019など）と同様に、本稿で推計した日本の市場参加者の長期インフレ予想もそのような特徴を有して
いる。

3なお、BEI以外の市場データを用いた研究として、Imakubo and Nakajima (2015)が挙げられる。彼らは、
インフレスワップのデータを用いてアフィン期間構造モデルを推計し、日本の市場参加者のインフレ予想が、本稿と
同様に、世界金融危機後に大きなマイナスになったあと、2012 年から 2014 年にかけて上昇傾向にあったことを報
告している。
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モデル化に援用することで、元本保証プレミアムをシミュレーションによって推計し、推計

値が小さいことを示している。次に、湯山・森平 (2017)は、流動性プレミアムとインフレリ

スクプレミアムの代理指標を観測可能なデータから作成したうえで、インフレ予想を状態変

数とする状態空間モデルを推計している。その結果、2005～2014年の平均で、流動性プレミ

アムとインフレリスクプレミアムが日本の BEIの下押しに、それぞれ無視しえない寄与をし

ていると報告している。最後に、CSは、アフィン期間構造モデルを用いて、元本保証プレミ

アムを考慮した推計を行っている。推計結果からは、非常に大きな元本保証プレミアムが示

唆されている。このように、日本の BEIを対象とした先行研究では、3つの要因の推計値に

大きなばらつきがみられる。これには、湯山・森平 (2017)では物価連動国債の元本保証プレ

ミアムが推計されていない、また、CSでは同国債の流動性プレミアムが考慮されていないな

ど、いずれの先行研究も 3つの要因のうちの一部を捨象していることが影響していると考え

られる。この点、本稿は、日本の BEIを対象に初めて 3つの要因すべてを同時推計すること

で、市場参加者の長期インフレ予想と 3つの要因に関する推計精度を高めることに貢献して

いる。

BEIにおける長期インフレ予想と 3つの要因を同時推計する際には、物価連動国債の流動

性プレミアムの識別手法がとくに重要となる。本稿では、BEIとインフレスワップレートの

較差に物価連動国債の流動性プレミアムに関する情報が含まれていることを理論的・実証的

に示した研究（Haubrich et al. 2012など）と、銘柄別の物価連動国債価格データから流動性

プレミアムの形成に関する情報を抽出しつつアフィン期間構造モデルを推計した研究（ACR）

から、それぞれの長所を取り入れた新たな流動性プレミアムの識別手法を提案している4。す

なわち、本稿では、物価連動国債の流動性プレミアムは、インフレスワップレートの流動性プ

レミアム対比でみて相応に大きいことを報告している先行研究を踏まえて、物価連動国債価

格とインフレスワップレートの両方の情報を用いて物価連動国債の流動性プレミアムを識別

している。かつ、物価連動国債価格については、個別銘柄のデータを活用することで、クロ

スセクション方向からも流動性プレミアムの形成に関する情報を得ている。このように、本

稿では、物価連動国債とインフレスワップレートの情報を併用してアフィン期間構造モデル

4このほかにも、ビッド・アスク・スプレッドや VIX等、物価連動国債の流動性を表す代理変数を利用する方法
（Abrahams et al. 2016、Pflueger and Viceira 2016、湯山・森平 2017）や、サーベイ調査のインフレ予想指標
と BEI を組み合わせることで、流動性プレミアムを推計する方法（D’Amico et al. 2018）が提案されている。た
だし、これら手法は、使用する代理変数やサーベイデータの選択に推計結果が依存する。
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を推計するという、先行研究では行われていない新たなアプローチによって、物価連動国債

のデータ制約が大きい日本についても、より精度の高い流動性プレミアムの推計を実施して

いる。

本稿の構成は以下のとおりである。2 節では、日本の物価連動国債の商品設計や市場環境

について概観したうえで、そこから示唆される分析上の留意点を示す。3節では、本稿で用い

る理論モデルについて解説する。4 節では、推計に使用するデータと推計アプローチの詳細

について解説する。5節では、推計結果を報告する。6節は本稿のまとめである。

2 日本の物価連動国債市場の特徴と分析上の留意点

2.1 物価連動国債の商品設計・市場規模

物価連動国債は、元本とクーポンが物価指数に連動する国債であり、日本では、消費者物価

指数（CPI、総合除く生鮮食品）に連動する債券の発行が、2004年に開始された5。その後、

世界金融危機の発生を背景とした需要減少を受けて、2008年には一旦発行が中断されたが、

2013年 10月に発行が再開され、2020年現在においても四半期ごとの入札が行われている。

このうち、中断前の期間（2004～2008年）に発行された銘柄は「旧物価連動国債」と呼ばれ

る一方、2013年以降に発行されている銘柄は「新物価連動国債」と呼ばれる。

この新旧物価連動国債の間には、元本保証の有無という決定的な違いがある。すなわち、

旧物価連動国債は、元本保証が付されておらず、償還時点の物価水準が発行時点の物価水準

を下回ると、償還額が額面金額（発行時点の想定元本額）を下回る一方、新物価連動国債は、

元本保証が付されており、償還時点の物価水準が発行時点の物価水準を下回る場合でも、額

面金額が償還される。

次に、日本の物価連動国債の市場規模を、米国の物価連動国債（TIPS）市場と比較する

（図２（１））。まず発行残高については、日本では 2020年 3月末時点で約 12兆円となって

おり、これは利付国債の発行総額の 1.2%に相当する。一方、同時期の TIPSの発行残高は約

1.5兆ドル、市場性米国債の発行残高に占める割合は 8.9%となっており、日本の市場規模の

方が小さいことがわかる。また、発行銘柄数についても、米国の TIPSは、1997年の発行開

5物価連動国債が参照する物価指数は「適用指数」と呼ばれ、約 3 か月前の CPI に等しい。詳細な解
説については、次の財務省のウェブサイトを参照（https://www.mof.go.jp/jgbs/topics/bond/10year_

inflation-indexed/keisuu/index.htm）。
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始以降、4年限（5年・10年・20年・30年）計 77銘柄が発行されている一方（2020年 3月

時点）、日本の物価連動国債は 10年債のみの発行であり、2004年の発行開始以降、24銘柄

の発行（2020年 3月時点）にとどまっている。

2.2 物価連動国債市場の市場環境と流動性

日本の物価連動国債市場の市場環境を巡っては、「投資家層の拡がりが限定的」であるな

か、「恒常的な需給の不均衡が生じている」状況が指摘されてきた（財務省 2016）。また、流

動性を測る指標の一つである売買回転率（＝売買高／流通残高）は、米国と比べてかなり低

位で推移しており、日本の物価連動国債市場の流動性が恒常的に低いことが窺われる（図２

（２））。こうしたなか、財務省は、2007年以降、とりわけ物価連動国債の需要が低下した局

面において、同国債の買入消却を累次にわたって実施してきた。

このような市場環境のもとでは、市場の混乱などを契機とした投資家の短期的な投資行動

や、特定の市場参加者の大規模な売買が、物価連動国債の利回りに無視しえない影響を及ぼ

しうる。例えば、物価連動国債の発行再開期（2013年 10月～2015年 1月）に、新物価連動

国債の落札を条件に実施された旧物価連動国債の大規模な追加買入消却は、旧物価連動国債

の価格を押し上げ、同利回りを低下させる効果を生んだ可能性がある6。実際、新旧物価連動

国債の利回りの推移を銘柄ごとにみると（図３）、世界金融危機が深刻化した 2008年後半に

は旧物価連動国債の利回りが大幅に上昇する局面がみられたほか、2013年の物価連動国債再

発行から数年の間、新旧物価連動国債の利回りの間に、残存年限や商品設計の違いだけでは

説明が難しいほど大きな断絶が存在する7。

2.3 分析上の留意点と本稿における工夫

アフィン期間構造モデルを用いて日本の物価連動国債市場を分析するにあたっては、

2.1～2.2節でみてきた物価連動国債の商品特性や市場環境を適切に織り込む必要がある。ま

た、発行の断絶等により生じるデータ制約に関する対応を工夫する必要がある。具体的な留

6新物価連動国債発行再開時に実施された追加買入消却に関する詳細については、財務省 (2013)を参照。
7なお、新物価連動国債に付された元本保証は、新物価連動国債の利回りを旧物価連動国債対比で下押しするこ

とを踏まえると、旧物価連動国債の追加買入消却等に起因する新旧物価連動国債間の利回りの断絶は、観察される利
回り較差以上に大きい可能性が示唆される。
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意点としては、以下の 3点が挙げられる8。

第一に、元本保証が新物価連動国債のみに付されていることにより、元本保証プレミアム

も新物価連動国債に対してのみ発生し、新旧物価連動国債の間で BEIに断絶が生まれること

である（CS、湯山 2016）。このため、元本保証プレミアムが新物価連動国債の利回りをどの

程度押し下げているかを推計することが必要となるが、本稿では、Christensen et al. (2012)

に倣い、新物価連動国債の元本保証プレミアムを解析的に求めることが可能となる定式化を

採用して対応する（3.2節参照）。

第二に、物価連動国債の発行が 5 年間中断されたことや、発行年限が 10 年のみであるた

め、物価連動国債利回りのデータを幅広い残存年限でかつ連続的に入手することが不可能で

あり、実質金利期間構造の安定的な推計や、流動性プレミアムの識別などに際して支障とな

ることである9。これに対し本稿では、物価連動国債のデータに加えて、インフレスワップの

情報を併用することで対処する。インフレスワップは、満期時点において、実現したインフ

レ率と、契約時点で定められるインフレスワップレートを交換するスワップ取引である。こ

のため、インフレスワップレートと名目金利データを組み合わせることで、実質金利に関す

る追加情報を得ることが可能となる。日本においては、2007年 3月以降の期間について、1

年先から 10年先まで幅広い年限のインフレスワップレートのデータが連続的に入手可能であ

るため、これを活用することは、実質金利期間構造の安定的な推計に資する。また、3.3節で

後述するとおり、インフレスワップレートと BEIの較差から、物価連動国債の流動性プレミ

アムに関する情報を抽出することもできる（例えば、Haubrich et al. 2012や D’Amico et al.

2018）。

第三に、物価連動国債市場は流動性が低いなどの環境にあるため、流動性プレミアムの推

計にあたって、米国 TIPSの市場環境を踏まえた ACRの定式化をそのまま援用することに

問題があることである。これに対し本稿では、物価連動国債の銘柄ごとの流動性が、発行か

らの経過年数に応じてどの程度変化するかについて、予備的な実証分析を行い、そこで得ら

8このほか、物価連動国債およびインフレスワップが、消費税率引き上げの影響を含む CPIを参照している点に
も留意が必要である。すなわち、消費税率の段階的な引き上げが市場参加者の予想に織り込まれる時期から、物価連
動国債の参照 CPIに増税の影響が反映されるまでの期間におけるデータは、消費税率引き上げによる物価上昇効果
を含むため、推計結果の定量的な解釈において注意を払う必要がある。

9 例えば、Christensen et al. (2020)は、日米仏加の 4か国について、新型コロナウイルス感染症の世界的大
流行時における物価連動国債の元本保証プレミアムの動向を比較しているが、米仏加については物価連動国債の流動
性プレミアムを考慮した ACR モデルを用いた推計を行っている一方、日本については流動性プレミアムを考慮し
ていない CS モデルを用いた推計を行っている。日本についてのみ流動性プレミアムを考慮していない点について、
Christensen et al. (2020)は、日本の物価連動国債のデータ制約を理由として挙げている。
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れた日本固有の特徴を定式化に反映させることにより対応している（3.3節参照）。

なお、物価連動国債の流動性プレミアムの推計を回避しつつ、市場参加者のインフレ予想

を推計する方法として、Imakubo and Nakajima (2015)のように、インフレスワップのデー

タのみを用いることも考えうる。もっとも、日本のインフレスワップ市場は、物価連動国債

市場対比でみても取引が活発ではないため、インフレ予想に関する新たな情報がインフレス

ワップレートに織り込まれるまで、物価連動国債対比、長い時間がかかる可能性も否定でき

ない。このことは、テクニカルには、インフレスワップレートに、相対的に大きな観測誤差が

含まれる可能性を示唆する。このため、流動性プレミアムは相対的に大きいものの、インフ

レ率や実質金利に関する市場参加者の予想をより素早く反映する可能性のある物価連動国債

価格をインフレスワップレートと併用することは、実質金利やインフレ予想をより頑健に推

計するうえで有用であると考えられる10。このほか、本稿では、新物価連動国債の発行開始

以降の期間については、旧物価連動国債のデータを使用しない。これは、2.2節で述べたとお

り、旧物価連動国債価格が、財務省による追加買入消却の影響等を大きく受けており、デー

タの指標性が著しく低下している可能性が高いと判断したためである。

3 理論モデル

本節では、本稿で推計に用いるアフィン期間構造モデルについて解説する。まず、3.1節で

は、アフィン期間構造モデル一般で成立する理論的結果を、本稿の分析で必要となる範囲で

示す。そのうえで、3.2 節で、本稿で用いる具体的なモデルについて解説する。3.3 節では、

流動性プレミアムについて、その定式化および識別に関する理論的背景について解説する。

3.1 アフィン期間構造モデルに関する一般的結果

アフィン期間構造モデルは、金利の期間構造を少数のファクターによって表現する。ここ

で、Xt を N 個のファクターからなるベクトルとする。また、N 個のファクターのうち、最

初の N － 1個のファクターは、摩擦のない市場における名目金利および実質金利を規定する

ファクター（ファンダメンタル・ファクター）とし、Xf
t で表す。最後の 1ファクターは、物

価連動国債の流動性プレミアムを規定するファクターとし、X liq
t で表わす。瞬間的名目金利

10実際、5.1節では、物価連動国債の観測誤差の推計値が、インフレスワップレートの観測誤差の推計値よりも大
幅に小さいことが示される。
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は、次の式で与えられる。

rNt = ρN0 +
(
ρNx
)⊤

Xf
t (1)

ただし、ρN0 はスカラー、ρNx は (N − 1)× 1の定数ベクトルである。また、⊤はベクトルお

よび行列の転置を表す。流動性ファクターは、名目金利には影響を与えないと仮定されるこ

とから、ファンダメンタル・ファクターのみが式 (1)に現れていることに留意されたい。

次に、物価連動国債に関する瞬間的実質金利を定義する。本稿では ACRに倣い、流動性

ファクターは、物価連動国債の銘柄ごとに異なる影響を与えると考える。このため、物価連

動国債に関する瞬間的実質金利は銘柄ごとに定義されることとなり、第 i銘柄に関する瞬間

的実質金利は次の式で与えられる。

rR,i
t = ρR0 + (ρRx )

⊤Xf
t︸ ︷︷ ︸

rR,f
t

+hi(t)X liq
t (2)

ただし、ρR0 はスカラー、ρRx は (N − 1)× 1の定数ベクトルである。右辺の最初の 2項の和

rR,f
t は、摩擦のない市場における瞬間的実質金利（ファンダメンタル実質金利）を表す。ま

た、右辺最終項は、流動性ファクターの瞬間的実質金利への寄与を表す。ここで、hi(t) は

各物価連動国債銘柄への流動性ファクターの影響度を表す係数（流動性ファクター係数）で

ある。

ファクター Xt は、リスク中立確率測度 Qのもとで、次の確率微分方程式に従うとする。

dXt = KQ(θQ −Xt)dt+ΣdWQ
t (3)

ただし、KQ と Σは N ×N 行列、θQ は N × 1ベクトルであり、WQ
t はリスク中立確率測度

下での N 次元標準ブラウン運動である。

この定式化のもと、アフィン期間構造モデルの理論的結果を用いると、時点 tにおける満

期が時点 T の名目割引債価格 PN
t (T )、および実質割引債価格 PR,i

t (T )は、次のように表す

ことができる。

PN
t (T ) = exp

(
AN

t (T ) +BN
t (T )⊤Xf

t

)
(4)

PR,i
t (T ) = exp

(
AR,i

t (T ) +BR,f
t (T )⊤Xf

t +BR,i
t (T )X liq

t

)
(5)

ここで、AN
t (T )、AR,i

t (T )、BN
t (T )、BR,f

t (T )、BR,i
t (T )は、モデル・パラメータが与えら
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れたもとで、適当な常微分方程式の解として得られる（本稿で用いるモデルにおける具体的

な表現については補論 Aを参照）。

式 (4)～(5)より、名目ゼロクーポンレート RN
t (T )と実質ゼロクーポンレート RR,i

t (T )は、

以下のファクターに関するアフィン関数で与えられる。

RN
t (T ) = − 1

T − t

(
AN

t (T ) +BN
t (T )⊤Xf

t

)
(6)

RR,i
t (T ) = − 1

T − t

(
AR,i

t (T ) +BR,f
t (T )⊤Xf

t +BR,i
t (T )X liq

t

)
(7)

次に、インフレ率についての定式化を行う。フィッシャー方程式を踏まえると、将来のイ

ンフレ率の経路は、名目短期金利と実質短期金利の差の経路に等しい。さらに、物価連動国

債に関する流動性ファクターは物価変動とは独立な市場の摩擦要因であることを踏まえると、

瞬間的インフレ率は、瞬間的名目金利とファンダメンタル実質金利の差 rNt − rR,f
t に等しい

ことがわかる。このため、Πt を時点 tにおける物価水準としたとき、時点 tから T までのイ

ンフレ率は
ΠT

Πt
= e

∫ T
t

(rNs −rR,f
s )ds (8)

と表わすことができる。瞬間的名目金利とファンダメンタル実質金利の差 rNs −rR,f
s は、ファ

ンダメンタル・ファクター Xf
t のアフィン結合で表すことができるため、インフレ率のリス

ク中立確率測度下での期待値は以下のように表現することができる。

EQ
t

[
ΠT

Πt

]
= exp

(
AIS

t (T ) +BIS
t (T )⊤Xf

t

)
(9)

ただし、割引債価格同様、AIS
t (T )、BIS

t (T )は、適当な常微分方程式の解として得られる（本

稿で用いるモデルにおける具体的な表現については補論 Aを参照）。

以上の結果を踏まえて、インフレスワップレートの定式化を行なう。インフレスワップは、

満期時点のみでキャッシュフローが発生するスワップ契約である。具体的には、時点 tにお

ける n年満期のインフレスワップレートを ISt(n)とすると、固定サイドが (1 + ISt(n))
n、

変動サイドが Πt+n/Πt を満期時点で交換する契約となっている。このため、リスク中立価格

評価式に基づくと、インフレスワップレートは次の式を満たす。

(1 + ISt(n))
n = EQ

t

[
Πt+n

Πt

]
この式を、式 (9)を踏まえて対数近似することで、インフレスワップレートは、次の式のよ
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うに、ファクターのアフィン関数で表すことができる11。

ISt(n) =
1

n

(
AIS

t (t+ n) +BIS
t (t+ n)⊤Xf

t

)
(10)

3.2 本稿で用いるアフィン期間構造モデル

本稿では、4つのファンダメンタル・ファクター Xf
t = [LN

t , SN
t , LR

t , S
R
t ]⊤ と、流動性ファ

クター X liq
t から構成される、5ファクター・アフィン期間構造モデルを用いる。4つのファ

ンダメンタル・ファクターは、CS の定式化に倣い、名目金利の期間構造の水準と傾きを表

わすファクター（LN
t , SN

t ）と、実質金利の期間構造の水準と傾きを表わすファクター（LR
t ,

SR
t ）から構成される

12。さらに、3.1節で導入した各種モデル・パラメータについて、以下で

詳述する定式化を行なう。これにより、観測方程式の具体的な形状を導出することができる。

まず、瞬間的名目金利は、名目水準ファクター LN
t と、名目傾きファクター SN

t を用いて、

次のように定義される。

rNt = LN
t + SN

t (11)

すなわち、式 (1)において、ρN0 = 0、ρNx = [1, 1, 0, 0]⊤ である。

瞬間的実質金利は、実質水準ファクター LR
t 、実質傾きファクター SR

t 、流動性ファクター

X liq
t を用いて、次のように定義される。

rR,i
t = LR

t + SR
t + hi(t)X liq

t (12)

すなわち、式 (2)において、ρR0 = 0、ρRx = [0, 0, 1, 1]⊤ である。流動性ファクター係数 hi(t)

の定式化については、3.3節で詳述する。

ファクター Xt がリスク中立確率測度下で従う確率微分方程式（式 (3)）のパラメータにつ

いては、ACRと CSに倣って、次の無裁定 Nelson-Siegelモデル（Christensen et al. 2011）

11式 (10) の対数近似（log(1 + ISt(n)) ≒ ISt(n)）の誤差は、一般的なインフレスワップレートの値に対して
非常に小さい。このため、以下の分析では、この対数近似誤差は無視する。

12なお、ACR はファンダメンタル・ファクターを、名目水準ファクター、実質水準ファクター、名目金利と実
質金利に共通の傾き・曲率ファクターの 4ファクターで構成している。CSの 4ファクターモデルによる定式化は、
Kim and Singleton (2012) による「日本の名目金利の期間構造は 2 ファクターモデルで良好に表現することがで
きる」という結果に基くものである。
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を仮定する。

KQ =


0 0 0 0 0

0 λN 0 0 0

0 0 0 0 0

0 0 0 λR 0

0 0 0 0 κliq

 , θQ =


0

0

0

0

θliq


さらに、Σ については、ACR と同様、対角行列 Σ = diag(σ11, σ22, . . . , σ55) であると仮定

する。

以上の定式化のもと、Christensen et al. (2011)や ACRの理論的結果を基に式 (6)・(7)・

(10)を解くと、ゼロクーポンレートおよびインフレスワップレートを以下のとおり表すこと

ができる。

RN
t (T ) = LN

t +
1− e−λN (T−t)

λN (T − t)
SN
t +AN

t (T ) (13)

RR,i
t (T ) = LR

t +
1− e−λR(T−t)

λR(T − t)
SR
t +BR,i

t (T )X liq
t +AR,i

t (T ) (14)

ISt(T ) =

(
LN
t +

1− e−λN (T−t)

λN (T − t)
SN
t

)
−

(
LR
t +

1− e−λR(T−t)

λR(T − t)
SR
t

)
+AIS

t (T ) (15)

これらの表現は、4つのファンダメンタル・ファクターが、それぞれ名目金利・実質金利に対

する Nelson-Siegel モデルにおける水準・傾きファクターに対応していると解釈可能である

ことを示している。各式の右辺最終項は、Nelson-Siegelモデルが無裁定条件を満たすために

必要な調整項である。なお、これらの調整項および実質ゼロクーポンレートの流動性ファク

ターに関する係数 BR,i
t (T )は、非常に煩雑な形をしているため、具体的な計算結果は 補論 A

で示す。

式 (14) で導出した実質金利は、元本保証を持たない実質ゼロクーポンレートである。一

方、本稿の分析では、元本保証を持つ利付物価連動国債価格をデータとして用いる。日本に

おける物価連動国債のクーポン支払いが年 2回であることを考慮すると、元本保証を持つ利

付物価連動国債価格の理論値は、次のように表される。

P̂R,i
t

(
T i,

Πt

Πti0

)
=

c

2

τ1
1/2

e−τ1R
R,i
t (τ1) +

Ni
t−1∑
k=2

c

2
e−τkR

R,i
t (τk)

+
(
1 +

c

2

)
e
−τ

Ni
t
RR,i

t

(
τ
Ni

t

)
+ POPt

(
T i,

Πt

Πti0

) (16)
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ただし、cはクーポン利率（年率）、ti0 は第 i銘柄の物価連動国債の発行日、N i
t は時点 tにお

ける当該物価連動国債の残存期間におけるクーポン支払いの回数、τk は時点 tから k 回目の

クーポン支払い日までの期間を表す13。右辺最終項の POPt は元本保証プレミアムを表わす

項であり、日本においては新物価連動国債（i ≥ 17）について、この項を考慮する必要があ

る。ここで、元本保証プレミアムが発行時点から現時点までのインフレ率の関数となってい

ることに留意されたい。これは、他の条件を一定とすれば、発行時点から現時点までで既にイ

ンフレが進行している状況のほうが、償還時点の物価水準が発行時点の物価水準を下回る可

能性が低くなることを反映している。元本保証プレミアム項の推計は、Duffie et al. (2000)

および Christensen et al. (2012)による理論的結果を用いて算出する。詳細については、補

論 Bを参照されたい。

最後に、実確率測度 Pのもとで、ファクター Xt は次の確率微分方程式に従うものとする。

dXt = KP(θP −Xt)dt+ΣdW P
t (17)

ここで、KP と θP は、各ファクターに関するリスクの市場価格を通じて、KQ・θQ とそれぞ

れ結びついている。本稿では、ACRに倣い、KP は対角行列 KP = diag(κ11, κ22, . . . , κ55)、

θP は任意のベクトル θP = [θ1, θ2, . . . , θ5]
⊤ であると仮定する。

なお、本稿における推計では、名目金利の下限を考慮していない。これは、本稿が採用し

た物価連動国債の元本保証プレミアムの推計方法が、名目金利がガウシアン・アフィン期間

構造モデルに従うことを前提としているためであり、CSも同様の理由から名目金利の下限を

考慮しないアフィン期間構造モデルを用いた推計を行っている14。

3.3 流動性プレミアムの識別方法と定式化

本稿では、3.1～3.2節でみたとおり、銘柄別の物価連動国債価格とインフレスワップレー

トの両方を観測変数として含む定式化をとったうえで、流動性ファクターは物価連動国債価

格に影響を与える一方、インフレスワップレートには影響を与えない、という仮定を置いた

モデルを構築している。これにより本稿では、インフレスワップレートと BEIの較差（以下、

13債券を売買する際、債券の購入者は売却者に対して、取引後の初回クーポンについて経過利息を支払う必要が
ある。金融市場で提示される債券価格は、この経過利息分を調整した価格（clean price）である。このため、式 (16)

において、初回クーポン支払い額は、係数 τ1/(1/2)によって調整される。
14名目金利の下限を考慮した非線形モデルにおいて、現実的な計算負荷の範囲内で元本保証プレミアムを算出す

る手法を構築することは、今後の研究課題である。
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IS-BEI較差）を情報源として物価連動国債の流動性プレミアムを識別する。

IS-BEI 較差が、物価連動国債の流動性プレミアムの識別において有益な情報を含むこと

は、先行研究において理論的・実証的に示されている。まず、Christensen and Gillan (2012)

は、名目国債の流動性プレミアムと物価連動国債の元本保証プレミアムが存在しない場合、

IS-BEI較差がインフレスワップと物価連動国債の流動性プレミアムの和に等しいことを理論

的に示している15。こうした式が成立するもとで、近年発展している有力な資産価格理論で

ある金融仲介機関資産価格モデル（intermediary asset pricing model）16は、金融仲介機関に

とって担保やバランスシートの観点から保有コストの重い現物金融資産、例えば物価連動国

債については大きめの流動性プレミアムが発生する一方、インフレスワップ等のデリバティ

ブは、担保負担などが軽い場合が多いため、対応する現物金融資産対比、相対的に流動性プ

レミアムが小さくなる傾向にあることを示している17。実際、米国を対象とした複数の実証

研究は、インフレスワップの流動性プレミアムは、物価連動国債の流動性プレミアム対比、

非常に小さいことを指摘している（例えば、Campbell et al. 2009、Haubrich et al. 2012、

Fleckenstein et al. 2014）。これらの結果は、IS-BEI較差の大部分は、物価連動国債の流動

性プレミアムに起因することを示唆している。

日本においても、Imakubo and Nakajima (2015)や水門・内山 (2019)が、現物資産であ

る物価連動国債は、デリバティブと異なり、市場で取引可能な国債量や需給状況の影響を直

接受けうることを指摘している。とくに、物価連動国債市場における需給状況がより強く意

識される日本においては、同国債の流動性プレミアムも相対的に大きなものになる可能性が

ある。もっとも、インフレスワップの流動性プレミアムは厳密にはゼロとは等しくはない。

とくに、取引量が少ない日本のインフレスワップレートには、局面によっては無視しえない

15このことは、ŷN、ŷR、ÎS を、それぞれ、名目国債利回り、物価連動国債利回り、インフレスワップレート、
yN、yR、IS を、それぞれ、摩擦のない市場における名目国債利回り、物価連動国債利回り、インフレスワップレー
ト、δR、δIS を、それぞれ、物価連動国債とインフレスワップの流動性プレミアムとすると、

ÎS −BEI = ÎS −
(
ŷN − ŷR

)
=

(
IS + δIS

)
−

(
yN − yR − δR

)
= δIS + δR

となることから分かる。
16金融仲介機関資産価格モデルは、同質的な市場参加者を想定する代表的個人モデルとは異なり、異質な市場参

加者を想定しつつ、その中でも金融仲介機関（ブローカー・ディーラー、マーケット・メーカー）が直面する最適
化問題や、担保制約やレバレッジ制約をはじめとする市場の摩擦を重視するモデルである。詳細については、He

and Krishnamurthy (2013)、Adrian et al. (2014)、He et al. (2017)、Brunnermeier and Pedersen (2009)、
Gârleanu and Pedersen (2011)、Nagel (2012)などを参照。

17例えば、Gârleanu and Pedersen (2011)は、世界金融危機時に、社債利回りが CDS対比、大幅に上昇した
理由として、社債保有に対する担保負担が、CDS保有に対する担保負担対比、相対的に大きかったことを指摘して
いる。
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流動性プレミアムが生じる可能性もある。このため、IS-BEI較差を、物価連動国債の流動性

プレミアムと完全に同一視することはできない。この点、本稿では、インフレスワップの流

動性プレミアムはインフレスワップレートの観測誤差に含まれると仮定して推計を行う。こ

れは、金融機関はデリバティブについてネットの買い手と売り手の何れにもなりうるため、

インフレスワップの流動性プレミアムの符号は正にも負にもなりうるという金融仲介機関資

産価格モデルの含意（Christoffersen et al. 2018）を踏まえた対応である。

次に、銘柄別の流動性ファクター係数 hi(t)（式 (2)）の定式化について検討する。物価連

動国債に関する流動性ファクターは、発行からの経過年数や個別銘柄固有の要因などにより、

銘柄ごとに異なる影響を与えると考えられる。流動性ファクター係数は、こうした物価連動

国債銘柄ごとの異質性を捉えるための係数である。この点、ACRは、発行からの経過年数が

長い TIPS銘柄ほど流動性プレミアムの代理変数であるビッド・アスク・スプレッドが広い

という予備分析の結果から、流動性ファクター係数を、発行からの経過年数に関する増加関

数とする、以下の定式化を採用している。

hi
ACR(t) = βi

(
1− e−λliq,i(t−ti0)

)
ただし、βi と λliq,i は、銘柄ごとに異なるパラメータである。

しかし、この定式化を、日本を対象とした分析にそのまま援用することは、日米の物価連

動国債市場の環境の違いを踏まえると適当ではない可能性がある。そこで、本稿では、ACR

が行った予備分析を念頭に置き、物価連動国債の流動性プレミアムの代理変数である銘柄別

IS-BEI較差と、物価連動国債の発行からの経過年数の関係に関するパネル分析を行った。

推計結果は、表１のとおりである。これによれば、データ頻度や固定効果の定式化に依存

せず、経過年数の係数が有意に負の値をとっていることがわかる。この結果は、発行からの

経過年数が長い物価連動国債銘柄ほど IS-BEI 較差が低い値をとること、すなわち流動性プ

レミアムが小さい可能性を示唆する。これは、発行からの経過年数と流動性プレミアムに正

の関係があることを示唆する結果を報告した ACRとは、正反対の結果であり、2.2節で言及

した日本の物価連動国債市場が供給超過傾向にある事実を反映しているとみられる。すなわ

ち、日本においては、発行から時間が経過するにつれて、最終投資家保有分の増加や財務省

による買入消却等により、金融仲介機関における物価連動国債の在庫負担が軽減していく効

果が背景にある可能性がある。
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こうした予備分析の結果を踏まえ、本稿では流動性ファクター係数を以下のように定める。

hi(t) =
(
1− e−λliq,i(T i−t)

)
(18)

ただし、T i は第 i 銘柄の満期、λliq,i は銘柄ごとに異なるパラメータである。この定式化で

は、流動性ファクター係数は発行からの経過年数の減少関数となっている。

4 データと推計アプローチ

4.1 データ

本稿の分析対象期間は、インフレスワップレートのデータが利用可能となる 2007年 3月か

ら、2020年 5月までである。名目金利は、Bloombergより入手したゼロクーポンレートのう

ち、6か月・1年・2年・3年・5年・7年・10年の 7系列を使用する。物価連動国債につい

ては、第 1回債から第 24回債までの 24銘柄の債券価格と利回りデータを、Bloombergより

入手した18。また、インフレスワップレートは、1年から 10年の間の 10年限に関するデー

タを、Bloombergより入手した。物価連動国債の連動係数は、財務省が公表している参考値

を使用する19。

推計に際しては、ACRと同様、金曜日のデータを用いた週次推計を行っている20。また、

2.3節で述べたとおり、2013年 10月 10日以降の旧物価連動国債のデータは使用しない。以

下の推計で使用するデータ系列の推移は、図４のとおりである。

4.2 推計アプローチ

本稿では、名目ゼロクーポンレート、物価連動国債価格、インフレスワップレートを観測変

数、3.2節で定義した 5つのファクターを状態変数とする状態空間モデルを、カルマン・フィ

ルターにより推計する。具体的には、状態変数の遷移方程式として、式 (17)を離散化した次

182020年 5月 11日に発行された第 25回債については、分析対象期間におけるサンプル数の少なさを考慮して、
推計には使用していない。

19https://www.mof.go.jp/jgbs/topics/bond/10year_inflation-indexed/keisuu/index.htm より入
手可能。

20金曜日が休場の場合は、前営業日のデータを用いている。ただし、週を通じて休場であった 2019年 4月 29日
～5月 3日週は欠損値とした。
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の式を用いる。

Xt+∆t =
(
I − e−KP∆t

)
θP + e−KP∆tXt + ξt (19)

ここで、I は 5 次元の単位行列であり、状態変数のイノベーション項 ξt は正規分布に従う

（ξt ∼ N(0, Q(t, t+∆t))）。ただし、状態変数の（条件付）共分散行列 Q(t, s)は

Q(t, s) = V arP(Xs|Xt) =

∫ s

t

e−KP(s−u)ΣΣ⊤e−(K
P)

⊤
(s−u)du

で与えられる。また、本稿では週次データを用いた推計を行なうため、∆t = 7/365 として

いる。また、先行研究に倣い、ファクターが実確率測度下で定常となるよう、KP の固有値の

最小値が正となるようパラメータ制約を課している。カルマン・フィルターにおけるファク

ターおよびその誤差共分散行列の初期値は、それぞれ、ファクターの無条件平均（θP）・無条

件共分散行列（Q(t,∞)）としている。共分散行列 Q(t, s)は、Fisher and Gilles (1996)によ

る理論的結果に基づいて解析的に算出している。

観測方程式については、次のとおりである。まず、名目ゼロクーポンレートについては式

(13)、インフレスワップレートについては式 (15)で与えられる理論値に観測誤差を加えたも

のが実際の観測値であるとする。ここで、ACRに倣って、観測誤差は独立同分布の正規分布

に従うとする。また、標準偏差は年限にかかわらず一定であり、名目ゼロクーポンレートにつ

いては σN、インフレスワップレートについては σIS で与えられると仮定する。物価連動国

債については、式 (16)の右辺で与えられる理論値に観測誤差が加わった次の式を仮定する。

PR,i
t

(
T i,

Πt

Πti0

)
= 　P̂R,i

t

(
T i,

Πt

Πti0

)
+ εR,i

t (20)

ここで、観測誤差の標準偏差は、ACRに倣って各銘柄のデュレーションに比例すると仮定す

る。すなわち、durit を時点 tにおける第 i銘柄のデュレーション、σR を銘柄によらない定数

とすると、εR,i
t ∼ N(0, durit · σR)である21。式 (20)はファクターに関する非線形関数であ

るため、推計においては拡張カルマン・フィルターを用いる（詳細は補論 Cを参照）。

以上の状態方程式・観測方程式から成り立つ状態空間モデルについて、観測誤差に関する

対数尤度を最大化することでパラメータを推計する。ただし、本稿のモデルは、24個の物価

連動国債銘柄固有のパラメータと 19個の共通パラメータの、計 43個のパラメータから構成

21物価連動国債のデュレーションは、Bloombergより入手した物価連動国債価格と利回りを基に算出している。
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されるほか、物価連動国債の元本保証プレミアムがこれらパラメータ及び状態変数の複雑な

非線形関数となっているため、最尤推計を行う際の計算負荷が非常に大きい。このため、本

稿では ACRと同様、EMアルゴリズムと呼ばれる手法を利用することで計算負荷の軽減を

図っている。EMアルゴリズムの詳細については、補論 Dを参照されたい。

上記の手法によって得られたモデル・パラメータや状態変数（ファクター）の推計値から、

本稿の主要な分析対象である市場参加者のインフレ予想と、BEIに影響を与えうる 3つの要

因を、以下のとおり推計する。

時点 tから T までの市場参加者のインフレ予想（年率平均値）π∗
t (T )は、次の式に基づい

て算出する。

π∗
t (T ) =

1

T − t
logEP

t

[
ΠT

Πt

]
=

1

T − t
logEP

t

[
e
∫ T
t (rNs −rR,f

s )ds
]

(21)

ただし、式 (21) の最右辺の期待値は、Christensen et al. (2012) による結果に基づいて算

出している（詳細は補論 E を参照）。なお、インフレ予想は、式 (21) に基づいて、任意の

満期について算出可能である。本稿の実証分析では、固定満期（例えば 10年インフレ予想、

T = t + 10）に対応する長期インフレ予想を算出するほか、BEI の要因分解を行う際には、

各物価連動国債の満期 T i に対応するインフレ予想を算出している。

次に、BEIに影響を与えうる 3つの要因の推計方法を述べる。この説明にあたり、物価連

動国債価格 P i
t に対応する最終利回り（yield to maturity）を、次の式を満たす yit として定

義する。

P i
t =

c

2

τ1
1/2

e−τ1y
i
t +

Ni
t−1∑
k=2

c

2
e−τky

i
t +

(
1 +

c

2

)
e
−τ

Ni
t
yi
t

元本保証プレミアムの BEIへの寄与 POP i,y
t は、補論 Dで詳述している EMアルゴリズム

を用いたパラメータ推計の過程で得られる元本保証プレミアムの実額 POP i
t を基に、元本保

証プレミアムの有無による最終利回りの較差として算出する。すなわち、yi,obst を物価連動国

債価格の観測値 P i,obs
t に対応する最終利回り、yi,exPOP

t を P i,obs
t − POP i

t に対応する最終

利回りとして、POP i,y
t = yi,exPOP

t − yi,obst を算出する。なお、元本保証プレミアムに密接

に関連する指標として、デフレ発生確率 Pt (ΠT /Πt < 1)も、Christensen et al. (2012)によ

る結果に基づき算出している（詳細は補論 Eを参照）。

流動性プレミアムについては、ACRに倣い、以下のとおり算出する。まず、流動性プレミ
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アムの影響を含む物価連動国債価格の理論値 P̂ i
t を、推計されたモデル・パラメータ、カル

マン・フィルターによるファクターの推計値 Xt|t、および元本保証プレミアム実額の推計値

POP i
t に基づき、式 (16)から算出する。そのうえで、P̂ i

t − POP i
t を最終利回り ŷit に変換す

る。次に、流動性プレミアムの影響を含まない物価連動国債価格の理論値 P̂ i,exLP
t を、流動

性ファクターに関連するパラメータ κliq、θliq が現れる項と流動性ファクターの推計値 X liq
t|t

をすべてゼロに置き換えて、式 (16)から算出する。そのうえで、P̂ i,exLP
t − POP i

t を最終利

回り ŷi,exLP
t に変換する。流動性プレミアムの推計値 LP i

t は、これら 2つの最終利回りの較

差 LP i
t = ŷit − ŷi,exLP

t として算出する。

TP較差の推計値 TPDi
t は、上記の各種推計値が得られたうえで、BEIの要因分解式に基

づき、次式で算出する。

TPDi
t = BEIit − POP i,y

t + LP i
t − π∗

t (T
i)

5 推計結果

本節では、本稿のアフィン期間構造モデルの推計結果を示したうえで、BEIに影響を与え

うる 3つの要因と市場参加者の長期インフレ予想の推計値それぞれについて報告するととも

に、最長残存年限 BEIの変動をこれらの要因に分解する。

5.1 アフィン期間構造モデルの推計結果

表２は、名目ゼロクーポンレートとインフレスワップレートに関するモデルのフィット、

具体的には、モデルにより推計された理論値の観測データに対する誤差を報告している。各

表の 2列目は平均誤差、3列目は平均二乗偏差（RMSE）を示している。名目ゼロクーポン

レート 7系列の RMSEは平均で約 7bpsであり、名目金利の期間構造を 2つのファクターの

みで説明しているにもかかわらず、フィットは良好である。一方、インフレスワップレート

の RMSEは、平均で 18bpsと、名目ゼロクーポンレートと比べて大きい。このことは、日本

のインフレスワップは取引量が少ないため、インフレ予想に関する新たな情報がインフレス

ワップレートに織り込まれるまで長い時間がかかり、観測誤差が大きくなっている可能性を
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示唆する22。

表３は、銘柄ごとの物価連動国債に関する推計値のフィットを示している。本稿の推計で

は、観測変数として物価連動国債価格を利用しているが、名目ゼロクーポンレート等との比較

を容易にするため、ここでは、最終利回りベースのフィットに変換して報告している。これ

によれば、物価連動国債利回りの RMSEは全銘柄平均で 5bps強と、CSによる報告（10bps

弱）と比べて改善している。こうした結果は、CS が勘案していない流動性ファクターを導

入したことにより、物価連動国債利回りに対するモデルのフィットが向上したと解釈できる。

なお、銘柄固有パラメータ λliq,i については、旧物価連動国債銘柄の値が新物価連動国債より

も大きい傾向がみられる。これには、旧物価連動国債に対応する推計期間において、世界金

融危機や物価連動国債発行再開に合わせた追加買入消却など、流動性ファクターから大きく

影響を受けるイベントが多数あったことが、影響している可能性がある。

表４は、物価連動国債の銘柄固有パラメータ λliq,i 以外のパラメータの推計結果と、最大化

された対数尤度の値を示している23。ここで、名目ゼロクーポンレート、インフレスワップ

レート、物価連動国債利回りの観測誤差の標準偏差はそれぞれ、σN = 0.08%、σIS = 0.19%、

σR = 0.06%であり、表２や表３と整合的に、インフレスワップレートの観測誤差が相対的

に大きい。

5.2 BEIに影響を与えうる 3つの要因に関する推計値

次に BEIに影響を与えうる 3つの要因の推計値を報告するとともに、先行研究の推計結果

との違いについて議論する。

5.2.1 元本保証プレミアム

図５（１）は、元本保証プレミアムの推計値と密接に関連する、1年先デフレ発生確率の推

計値を示している。1 年先デフレ発生確率は、世界金融危機の発生に伴って 2008 年 9 月以

降、急速に上昇し、2010年にかけて 80%以上の非常に高い水準で推移した。2012年末以降、

22なお、年限別にみると 1 年物のインフレスワップレートの観測誤差が、他の年限対比大きい。これは、年限が
短いインフレスワップレートほど、消費税率引き上げをはじめとする CPIに影響を与える短期的な要因の影響を受
けやすいためと考えられる。

23なお、実確率測度に関連するパラメータの標準誤差は、リスク中立確率測度に関連するパラメータよりも大き
くなる傾向がある。この傾向は、ACRでも報告されており、本稿の実確率測度に関連するパラメータの標準誤差は、
ACR対比で大きくない点を確認している。
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1年先デフレ発生確率は急速に低下し、その後も総じて低水準で推移してきた。これには、日

本銀行による 2%の物価安定目標の導入や、その後の QQEの導入と強化が影響している可

能性がある。直近の新型コロナウイルス感染症の世界的大流行時には、幾分上昇した。

こうしたもとで、最長残存年限銘柄（概ね 9～10年）でみた新物価連動国債の元本保証プ

レミアムの推計値は、2020年初までは、0.2～0.4%程度で変動してきたが（図５（２））、直

近の局面では、0.6%程度まで上昇しており、BEIへの押し上げ寄与が拡大している。

本稿による元本保証プレミアムの推計値を既存研究と比較すると、CSによる推計値（平均

で 0.5～1.0%程度）と、湯山 (2016)によるシミュレーション・ベースの推計値（0.1%以下）

の中間に位置している。これら先行研究との違いは、流動性プレミアムや TP較差の取り扱

いの違いに起因している可能性がある。まず、CSついては、モデルに流動性プレミアムを考

慮していない点が推計結果に影響を与えている可能性がある。すなわち、ACR が指摘する

ように、流動性プレミアムを捨象したモデルを推計した場合、インフレ予想の推計値に下方

バイアスが発生する可能性があるため、元本保証プレミアムにも上方バイアスが発生する可

能性がある。次に、湯山 (2016)については、シミュレーション分析におけるインフレ予想の

パラメータの設定値が、元本保証プレミアムの推計結果に影響している可能性がある。湯山

(2016)は、QQE導入前後の状況をもとに、インフレ予想パラメータを 1%程度に設定して

いるが、これは、実確率測度下での情報に基づいてパラメータを設定していると解釈できる。

もっとも、元本保証プレミアムを推計する場合、オプション価格評価理論に基づき、リスク

中立確率測度下でのインフレ予想を用いる必要がある。理論的には、リスク中立確率測度下

のインフレ予想は、実確率測度下のインフレ予想と TP較差の和に等しい。このため、後節

で示すように TP較差の推計値が負の値であることを踏まえると、実確率測度下のインフレ

予想は、リスク中立確率測度下のインフレ予想よりも高い可能性が高い。このことが、湯山

(2016) による小さめの元本保証プレミアムの推計値につながっている可能性がある。一方、

本稿では、BEIに影響を与えうる 3つの要因すべてを同時に推計していることから、元本保

証プレミアムの推計値が、先行研究とは異なる水準となっていると考えられる。

5.2.2 流動性プレミアム

流動性プレミアムの推計値は、図６のとおりである。まず、図６（１）では、2007年 3月

から 2013年 10月初までの、旧物価連動国債に関する流動性プレミアムの推計値を示してい

る。この期間中、流動性プレミアムの推計値は、世界金融危機の最中である 2008年 10月頃
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に、1.5%弱まで急上昇しており、BEIへの下押し寄与を拡大させた。その後は緩やかな低下

傾向をたどり、2012年以降はマイナス圏で推移した。このように流動性プレミアムの推計値

がマイナス圏で推移したことは、新物価連動国債の発行開始時における、追加買入消却の実

施予告が影響している可能性がある。すなわち、新物価連動国債の発行開始時に、旧物価連

動国債の売却機会が発生するという予想のもと、旧物価連動国債がインフレスワップ対比で

みて割高に取引されていた可能性が窺われる。

図６（２）では、2013年 10月以降の期間について、新物価連動国債に関する流動性プレ

ミアムの推計値を示している。この期間の推計値は、新旧物価連動国債の移行期の振れを除

いてみると、緩やかな上昇傾向を示しており、直近の局面では 0.5%弱となっている24。この

ように、流動性プレミアムの推計値は、新旧物価連動国債の移行期を除いて正の値となって

おり、日本の BEIの下押しに寄与している。

本稿における流動性プレミアムの推計値は、湯山・森平 (2017)による推計値（平均で 0.3

～0.4%程度、世界金融危機時で 1.0%超）と概ね整合的である。また、米国を対象とした流

動性プレミアムの平均的な推計値（平常時においては 0.1～0.3%程度、世界金融危機時にお

いて 1.0～1.5%程度）と比べると、やや大きめになっている。これは、日本の物価連動国債

市場が、米国対比でみて、流動性が低いことや需給状況に関する懸念が強いことと整合的で

ある。

なお、流動性プレミアムの推計値（全銘柄平均値）と、先行研究で市場流動性の代理変数

として頻繁に利用されている株価指数のボラティリティ指標（日経平均ボラティリティ・イ

ンデックス）の間の相関係数は 0.40であり、相応に大きな正の相関が観察される。この結果

は、市場の不確実性が上昇し流動性が低下する局面で、推計された流動性プレミアムが上昇

する傾向にあることを示している。

最後に、流動性プレミアムとマイナスの BEIの関係について付言する。日本では、新型コ

ロナウイルス感染症の世界的大流行時において、BEIがマイナス値となる事象が観察された。

仮に、流動性プレミアムが存在しない市場であれば、理論的には、元本保証が付された物価

連動国債を用いて算出した BEIがマイナスの値となることはない25。他方、流動性プレミア

24この間、2016年 4月以降の物価連動国債の発行額減少や買入消却の再開、新型コロナウイルス感染症の世界的
大流行により金融市場が動揺する局面で実施された追加買入消却（2020年 3月）などは、物価連動国債市場の需給
改善を通じて、各時点で流動性プレミアムの低下に寄与した可能性が考えられる。こうした市場の需給状況と流動性
プレミアムの関係に関するより詳細な分析は、今後の研究課題である。

25このことは、名目割引債と元本保証のある実質割引債を比べることで、以下のように示すことができる。元本
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ムにより物価連動国債利回りが押し上げられている場合には、理論的にみて BEIは、流動性

プレミアムと絶対値でみて同じ範囲内でマイナスの値をとりうる。新型コロナウイルス感染

症の世界的大流行時において観察された BEIの水準（約▲ 0.3%）は、同時期の流動性プレ

ミアムの推計値（0.5%弱）を踏まえると、理論的に許容される範囲に収まっている。

5.2.3 TP較差

図７は TP較差の推計値を示している。推計値は、推計期間の大部分においてマイナスで

推移しており、日本の BEIの下押しに寄与している。また、TP較差のマイナス幅は、近年

拡大傾向にあり、直近の局面における水準は、▲ 0.9%Pt程度である。

TP較差がマイナスの値をとっているとの結果は、湯山・森平 (2017)や CSと整合的であ

る26。また、TP較差のマイナス幅が近年拡大傾向にあるとの結果は、名目タームプレミアム

の推計値が低下傾向にあることを反映している。これは、Ueno (2017)や須藤・田中 (2018)

が、日本銀行による名目国債の大規模買入れが名目タームプレミアムの低下につながった可

能性を指摘していることや、趨勢的な安全資産需要の高まりを背景とした名目国債利回りの

低下圧力に注目した研究（一上ほか 2012）とも整合的である27。本稿の推計結果は、名目ター

ムプレミアム低下の原因を特定するものではないが、BEIを評価するうえで、近年では、名

目タームプレミアムに影響を与える要因を考慮することが重要であることを示唆している28。

保証のある実質割引債は、デフレ局面では額面金額（発行時点の元本額）が償還されることから、名目割引債と同等
の経済的価値を有する。一方、インフレ局面では、実質割引債の償還額は名目債を上回る。このため、流動性プレミ
アムが存在しない市場では、実質割引債価格は名目割引債価格を下回ることはなく、BEI は非負の値となる。利付
債に関しては、クーポン利率の違いなどにより誤差が生じる可能性があるが、この影響は現在の低金利環境下におい
ては、非常に小さいとみられる。

26なお、消費 CAPM理論などによれば、インフレリスクプレミアムと解釈される TP較差は、実質確率的割引
ファクターとインフレ予想の逆数との間の共分散についてマイナス符号をとったものと等しくなるため、正負両方の
値をとることが知られている（CS、Imakubo and Nakajima 2015など）。

27本稿の結果からは、推計期間中の名目タームプレミアムの低下幅が相対的に大きいこと、それにより名目国債
のイールドカーブのフラット化が、物価連動国債対比でみて大きいことが示唆されるが、大規模な国債買入れや安全
資産需要といった要因が、実質タームプレミアムに与えた影響の検証は、様々な要因を考慮したうえで慎重に判断す
べきであり、将来の研究課題としたい。

28本稿では、名目国債利回りは、ファンダメンタル・ファクターのみにより記述できると仮定しているため、同
利回りのうち、名目長期金利の予想成分では説明できない部分は、全てタームプレミアムの変動として説明される。
この点、例えば Fleckenstein et al. (2014)が指摘するように、安全資産需要等を背景とした名目国債利回りの低下
が、名目国債のいわば「負の流動性プレミアム」として解釈すべきである場合、本稿の推計結果は、物価連動国債の
流動性プレミアムを過大評価する一方、TP較差を過小評価している可能性がある。もっとも、両方の影響を総合す
ると、市場参加者のインフレ予想の推計値への影響は限定的であるとみられる。名目国債に対する流動性プレミアム
や安全資産需要を考慮した期間構造モデルの推計を行うことは、今後の重要な研究課題の一つである。
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5.3 市場参加者のインフレ予想の推計値

以上でみてきたように、BEI に影響を与えうる 3 つの要因は、いずれも日本の BEI の変

動に無視しえない影響を及ぼしていることが分かった。そのうえで、図８（１）では、日本

の BEIからこれら 3つの要因を取り除いた市場参加者の長期インフレ予想（10年）の推計

値を示している。また、図８（２）では、この市場参加者の長期インフレ予想を、Consensus

Economicsの「コンセンサス・フォーキャスト」や、日本銀行の短観における「企業の物価

見通し」、日本経済研究センターの「ESPフォーキャスト」といったサーベイ調査のインフレ

予想指標と比較している。

市場参加者の長期インフレ予想の推計値は、ほぼ一貫して BEIよりも高い水準で推移して

いる。市場参加者の長期インフレ予想は、世界金融危機時に大きくマイナスになったが、そ

の後は上昇を続け、QQE導入後の 2014年前半には 2%程度に達した29。その後、サーベイ

調査の長期インフレ予想指標と同様に、2016年前半にかけて 1%程度まで低下し、2016年後

半から 2020年初にかけて、概ね 1%前後で推移した。直近の新型コロナウイルス感染症の世

界的大流行時には、世界経済が急速に落ち込むなか、弱含んだ。

なお、海外の研究では、市場参加者のインフレ予想は、原油価格動向の影響を受けやすいと

の結果が報告されている（Owyang and Shell 2019など）。本稿で推計した日本の市場参加者

の長期インフレ予想についても、そのような特徴を有していることが窺われる。例えば、世

界金融危機時や 2014年後半から 2016年にかけて、さらに新型コロナウイルス感染症の世界

的大流行時など、原油価格が大幅に下落した局面で、そうした傾向が顕著に観察される（前掲

図８（１）、図９（１））。この点を定量的に確認するため、原油価格、長期インフレ予想の推

計値、CPI（除く生鮮食品）の前年比、の 3変数によるベクトル自己回帰モデル（VAR）を推

計した。原油価格に対するショックの識別には、上記の変数の並びに従ったコレスキー分解

を用いている30。原油価格水準が 10%上昇するショックに対する長期インフレ予想のインパ

29市場参加者の長期インフレ予想の推計値は、物価連動国債が参照している物価指数の特性上、消費税率引き上
げの影響を受けうる。例えば、2012年前半から 2014年央にかけての上昇には、2012年 3月にいわゆる社会保障と
税の一体改革法案が閣議決定されて以降の諸々のイベントを反映した、CPI インフレ率に対する消費税率引き上げ
の影響の折り込みも反映されている可能性がある。ただし、消費税率引き上げの影響の理論値（5% から 10% への
累積的な税率変更を 10年平均で均すと、最大 0.5%Ptの押し上げ寄与）を考慮すると、同時期の市場参加者の長期
インフレ予想の上昇には、消費税引き上げ以外の要因も相応に寄与していると解釈される。

30本稿の VAR は、シンプルな識別方法にもかかわらず、原油価格ショックの消費者物価への波及の大きさを良
く捉えている。すなわち、原油価格水準が 10%上昇するショックに対する CPI前年比のインパルス応答をみると、
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ルス応答をみると（図９（２））、ショック発生から 1年程度にわたって有意に市場参加者の

長期インフレ予想を押し上げている。また、反応のピーク時の定量的インパクトも、ショッ

ク発生の約半年後に 0.2%Pt弱と、相応に大きい結果が得られた。このように市場参加者の

長期インフレ予想と原油価格動向との間の連動性が、ガソリン等のエネルギー品目や生産コ

ストへの波及による直接的効果では説明しきれないほど大きいことは、他の先進国を対象と

した分析でも指摘されてきた（Lumsdaine 2009、Cette and de Jong 2013、Owyang and

Shell 2019）。本稿の結果は、日本の市場参加者の長期インフレ予想についても、他の先進国

同様、原油価格との連動性が高いことを示唆するものである。この理由に関する分析は、本

稿の分析範囲を超えるものであるが、例えば、物価連動国債に投資するグローバルな投資家

の短期的な投資行動を反映している可能性や、原油価格変動がグローバルな需要ショックと

して捉えられている可能性などが、市場参加者や研究者から指摘されている。

5.4 最長残存年限 BEIの要因分解

本節では、以上でみてきた推計結果を踏まえて、最長残存年限 BEIを市場参加者のインフ

レ予想と 5.2.1～5.2.3節で示した 3つの要因に分解する（図 10）。この要因分解から、まず、

日本の市場参加者の長期インフレ予想の寄与は、前述のとおりほぼ一貫して日本の BEI を

上回って推移しているほか、新物価連動国債が発行された 2013年 10月以降は、元本保証プ

レミアムも BEIの押し上げに寄与していることがわかる。こうしたもとでも、近年 BEIが

低位で推移しているのは、流動性プレミアム（5.2.2節の推計値にマイナスの符号を付けたも

の）と TP較差の下押し寄与が相対的に大きいためである。とくに、TP較差の下押し寄与が

緩やかに拡大しているため、市場参加者の長期インフレ予想と BEIの乖離は、近年拡大傾向

にある。

最後に、新型コロナウイルス感染症の世界的大流行を背景とした 2020年 3月以降の BEI

の低下について、欧米の金融市場における動向とも比較しつつ整理する。まず、日本の BEI

について、2020 年 1 月初時点と 3 月末時点を比較すると、最長残存年限 BEI は約 0.2%Pt

低下した。この動きを要因分解すると、元本保証プレミアムは約 0.2%Pt上昇する一方、イ

ンフレ予想が約 0.4%Pt低下したことが主因となっている。この間、流動性プレミアムや TP

10～12か月後にピークを迎え、ピーク時の上昇幅が 0.2%Pt程度となっており、これは Hirakata et al. (2019)の
マクロ計量モデルのシミュレーション結果と整合的である。
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較差には、大きな変動はみられなかった。

同時期の米国や欧州についても、BEIやインフレスワップレートの低下が観察されている

（図 11）。米国の 10年物 BEIは、2020年 1月初の約 1.8%から、3月半ばには 0.6%まで下

落したのち、3 月末時点でも 0.9% 程度と年初から 1%Pt 近く大幅に下落した。米国におけ

る BEIの下落に関しては、流動性プレミアムの急激な上昇はみられておらず、大部分はイン

フレ予想の下落を反映した動きである、とする予備的結果が一部の研究者から報告されてい

る31。同様に、ユーロ圏における 5年先 5年物のインフレスワップレートは、2020年 1月初

の約 1.3%から、3月末の 0.9%まで約 0.4%Pt程度下落した。この下落幅に対するインフレ

予想下落の寄与は、少なくとも 0.3%Pt、推計手法によっては 1%Ptを超えるとの試算をオラ

ンダ中銀のエコノミストらは示している（Broeders et al. 2020）。欧米市場に関する分析は、

予備的な分析であるため、推計結果は幅を持ってみる必要はあるものの、新型コロナウイル

ス感染症の世界的大流行は、原油価格の急落などのグローバルな要因を通じて、先進国共通

に市場参加者のインフレ予想を押し下げていた可能性が示唆される。

6 まとめ

本稿では、名目金利と実質金利の期間構造を推計することで、日本の BEIを要因分解し、

日本の市場参加者の長期インフレ予想と、他の 3つの BEI変動要因である①物価連動国債の

元本保証プレミアム、②同国債の流動性プレミアム、③名目タームプレミアムと実質ターム

プレミアムの較差（TP較差）を推計した。推計にあたっては、日本の物価連動国債のデータ

制約や日米間における物価連動国債市場の環境の違いを踏まえ、観測変数として、名目金利

と物価連動国債価格のほか、インフレスワップレートも含むアフィン期間構造モデルを構築

した。

本稿における推計結果からは、物価連動国債の元本保証プレミアムは日本の BEIの押し上

げに、同国債の流動性プレミアムと TP較差は BEIの下押しに、それぞれ無視しえない寄与

をしていることが分かった。このことは、日本の BEIの動きが日本の市場参加者の長期イン

312020年 3月 19日に、シカゴ大学の Nagel教授が Twitterで「TIPS利回りの急上昇は、世界金融危機時と同
様、流動性プレミアムの上昇によるものか？」と問いかけたところ、複数の研究者から、Fleckenstein et al. (2014)

の手法の延長推計結果などに基づき「流動性プレミアムの大幅な上昇はみられていない」との返答があった。詳細に
ついては、当該 Twitterスレッド（https://twitter.com/ProfStefanNagel/status/1240637482355621888）
および、リプライを参照。
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フレ予想以外の要因によっても変動してきたことを示唆している。その結果、抽出された市

場参加者の長期インフレ予想は、ほぼ一貫して日本の BEIよりも高い水準で推移しており、

少なくとも過去 5年間については、サーベイ調査の長期インフレ予想指標と概ね同様な動き

を示している。また、市場参加者の長期インフレ予想は、原油価格動向の影響を受けやすい特

徴を有しており、世界金融危機時や 2014年後半から 2016年にかけて、さらに新型コロナウ

イルス感染症の世界的大流行時などで、その傾向が顕著に観察されることも明らかとなった。

本稿における分析は、ファイナンスの基本的な分析枠組みの一つであるアフィン期間構造

モデルを適切に用いることにより、BEIから市場参加者の長期インフレ予想を相応の精度を

もって抽出できる可能性を示すものであるが、なお課題も残されている。第一に、推計され

たインフレ予想や BEIに影響を与えうる他の 3つの要因が変動するメカニズムについての分

析である。例えば、市場参加者の長期インフレ予想が、なぜ原油価格と高い連動性を示すの

か、本稿では必ずしも十分に踏み込んだ考察ができていない。第二に、名目金利の下限制約

の定式化である。本稿では、元本保証プレミアムの推計に関連した制約を踏まえて名目金利

の下限制約を明示的に定式化していない。これらの点については、今後の一段の分析が俟た

れるところである。
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補論 A 観測方程式の解の詳細

ここでは、名目・実質ゼロクーポンレート、およびインフレスワップレートに関する観測方程式（式

(6)、(7)、(10)）の詳細について記述する。まず、名目ゼロクーポンレートの観測方程式は、以下の式

で与えられる。

RN
t (T ) = LN

t +
1− e−λN (T−t)

λN (T − t)
SN
t +AN

t (T )

AN
t (T ) = −1

2

(
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11

(T − t)2

3
+

σ2
22

(λN )2

[
1− 2

1− e−λN (T−t)

λN (T − t)
+

1− e−2λN (T−t)

2λN (T − t)

])

次に、実質ゼロクーポンレートに関する観測方程式は、以下の式で与えられる。

RR,i
t (T ) = LR

t +
1− e−λR(T−t)
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ただし、C は以下の式で与えられる。
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最後に、インフレスワップレートの観測方程式は、以下の式で与えられる。
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補論 B 元本保証プレミアムの推計方法

以下では、簡単化のため実質割引債に関する元本保証プレミアムの推計方法を解説する。なお、物価

連動国債の元本保証は償還元本のみに適用される一方、クーポンには適用されないことから、この簡単

化は本稿の推計に影響を及ぼさない。元本保証を持つ（protected）実質割引債価格を P p
t (T,Πt/Πt0)、

元本保証を持たない（unprotected）実質割引債価格を Pu
t (T,Πt/Πt0)で表す。ここで、T は債券の満

期、t0 は債券の発行日である。また、Πt/Πt0 は、現時点の物価水準と発行時点の物価水準の比（発行

時点から現時点までのインフレ率）を表すもので、連動係数と呼ばれる32。元本保証を持たない実質割

引債の償還額は ΠT /Πt0 であることから、リスク中立資産価格評価式より次の式を導出できる。
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(B.1)

一方、元本保証を持つ実質割引債の償還額は、満期時点の連動係数が 1を下回る場合は 1、1を上回る

場合は ΠT /Πt0 であることから、次の式が成り立つ。
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(B.2)

ただし、1{·} は指示関数、すなわち、括弧内の条件が成立する場合に 1を、それ以外の場合に 0をとる

関数である。式 (B.1)・(B.2) を見比べることで、元本保証プレミアムが以下の式で表現できることが

わかる33。

POPt

(
T,

Πt

Πt0

)
= EQ

t

[
e−

∫ T
t rNs ds

1{
ΠT
Πt

≤
Πt0
Πt

}
]

︸ ︷︷ ︸
FN
t

(
T,

Πt
Πt0

)
− Πt

Πt0

EQ
t

[
e−

∫ T
t rRs ds

1{
ΠT
Πt

≤
Πt0
Πt

}
]

︸ ︷︷ ︸
FR
t

(
T,

Πt
Πt0

)
(B.3)

このように、元本保証プレミアムの推計は、式 (B.3)に現われる 2つの期待値項（FN
t ・FR

t ）の計算

に帰着する。紙幅の関係上、詳細な導出は省くが、Duffie et al. (2000)・Christensen et al. (2012)に

32正確には、連動係数は、現時点と発行時点における「適用指数」の比である。適用指数は、約 3 か月前の物価
指数を基に算出されているため、厳密には、この参照する物価水準のラグを考慮する必要がある。もっとも、このラ
グが推計に与える影響は大きくないことが先行研究によって明らかになっていることから、本稿ではこの論点は捨象
している。

33なお、Christensen et al. (2012) や CS における導出では、式 (B.3) 右辺第 2 項の期待値にかかる係数
Πt/Πt0 が含まれていないが、これは誤りである。
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よる理論的結果を利用すると、FN
t ・FR

t は以下のとおり計算できることが示される。

FX
t

(
T,

Πt

Πt0

)
=

φX(0, t, T )

2
− 1

π

∫ ∞

0

Im{e−ivzφX(0+ ivb, t, T )}
v

dv, X ∈ {N,R} (B.4)

ただし、0は 5×1のゼロベクトル、iは虚数単位、b = [0, 0, 0, 0, 1]⊤、z = log(Πt/Πt0)、Im{·}は引数の

虚部を表す関数である。また、式 (B.4)中に現れる補助関数 φX (X ∈ {N,R})は、a = [0, 0, 0, 0, a]⊤

とすると、以下のとおりである。

φN (a, t, T ) = exp

(
(a− 1)(T − t)LN

t + (a− 1)
1− e−λN (T−t)

λN
SN
t

− a(T − t)LR
t − a

1− e−λR(T−t)

λR
SR
t + ÂN

t (T )

)
　

ÂN
t (T ) =

σ2
11

2
(a− 1)2

(T − t)3

3
+

σ2
22

2

(a− 1)2

(λN )2

(
(T − t)− 2

1− e−λN (T−t)

λN
+

1− e−2λN (T−t)

2λN

)

+
σ2
33

2
a2 (T − t)3

3
+

σ2
44

2

a2

(λR)2

(
(T − t)− 2

1− e−λR(T−t)

λR
+

1− e−2λR(T−t)

2λR

)

φR(a, t, T ) = exp

(
a(T − t)LN

t + a
1− e−λN (T−t)

λN
SN
t

− (1 + a)(T − t)LR
t − (1 + a)

1− e−λR(T−t)

λR
SR
t + ÂR

t (T )

)
　

ÂR
t (T ) =

σ2
11

2
a2 (T − t)3

3
+

σ2
22

2

a2

(λN )2

(
(T − t)− 2

1− e−λN (T−t)

λN
+

1− e−2λN (T−t)

2λN

)

+
σ2
33

2
(1 + a)2

(T − t)3

3
+

σ2
44

2

(1 + a)2

(λR)2

(
(T − t)− 2

1− e−λR(T−t)

λR
+

1− e−2λR(T−t)

2λR

)

補論 C 物価連動国債価格に関する拡張カルマン・フィルター

について

以下、簡単化のために、元本保証を持たない物価連動国債について議論する。なお、実際の推計にお

いては、補論 Dで解説する EMアルゴリズムのもと、元本保証プレミアムを所与のものとして状態空

間モデルを推計するため、この簡単化は本稿の推計に影響を及ぼさない。本稿では、利付物価連動国債

価格を観測変数として用いる。利付物価連動国債価格は、式 (20)のとおり、ファクターの非線形関数で

あるため、本稿では拡張カルマン・フィルターに基づいて推計する。拡張カルマン・フィルターでは、

状態変数の非線形関数 f i
t (Xt)を、状態変数の予測値（projected state）Xt|t−1 周りで一次近似する。

PR,i
t ≈ f i

t (Xt|t−1) +

(
∂f i

t

∂X |X=Xt|t−1

)⊤

(Xt −Xt|t−1) + εt
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この式を変形することで、次の線形近似された観測方程式が得られるため、通常のカルマン・フィル

ターを適用することができる。

PR,i
t = f i

t (Xt|t−1)−
(
∂f i

t

∂X |X=Xt|t−1

)⊤

Xt|t−1︸ ︷︷ ︸
A

EKF,i
t

+

(
∂f i

t

∂X |X=Xt|t−1

)⊤

︸ ︷︷ ︸
B

EKF,i
t

Xt + εt (C.5)

この式に現われる導関数を、物価連動国債の理論価格式（式 (16)）から計算することで、BEKF,i
t の各

要素 [BEKF,i
t ]j (j = 1, 2, . . . , 5)が以下で与えられることがわかる。

[BEKF,i
t ]j = − c

2

τ1
1/2

e−τ1R
R,i
t (τ1)τ1[Bt(t+ τ1)]j −

Ni
t−1∑
k=2

c

2
e−τkR

R,i
t (τk)τk[Bt(t+ τk)]j

−
(
1 +

c

2

)
e
−τ

Ni
t
R

R,i
t

(
τ
Ni

t

)
τNi

t
[Bt(t+ τNi

t
)]j

ただし、Bt(T )は、ゼロクーポン物価連動国債の理論式における各ファクターにかかる係数であり、以

下で与えられる。

Bt(T ) =

[
BR,f

t (T )

BR,i
t (T )

]
=



0

0

−(T − t)

− 1−e−λR(T−t)

λR(
1−e

−κ
Q
liq

(T−t)

κQ
liq

+ e−λliq,i(T−t)−e
−κ

Q
liq

(T−t)

λliq,i−κQ
liq

)



補論 D EMアルゴリズムについて

元本保証プレミアムの算出は非常に計算負荷が高いため、最尤推計の各ステップで元本保証プレミア

ムを再計算することは現実的ではない。このため、本稿では ACRに倣って、元本保証プレミアムの推

計に関して EM (expectation-maximization) アルゴリズムを適用することで推計時間の短縮を図って

いる。具体的には下記のアルゴリズムに基づき、パラメータの最尤推計と元本保証プレミアムの推計

を交互に行うことで、両者を推計している。ただし、θ(i)、POP (i) はそれぞれ、i ステップ目におけ

るモデル・パラメータの推計値と、元本保証プレミアムの（各時点・各銘柄についての）推計値行列、

L(θ,POP )は、モデル・パラメータと元本保証プレミアムの推計値が与えられたもとでの尤度、εは

停止条件を表す小さな数である（本稿の分析では 0.1としている）。

初期化：モデル・パラメータの初期値 θ(0)を与える。元本保証プレミアムを 0にセットする（POP (0) ≡

0）。

ステップ 1：元本保証プレミアムの推計値 POP (i−1) を所与としたうえで、θ(i−1) を初期値として、

モデル・パラメータ θ(i) を推計する。
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ステップ 2：下記のステップに基づいて、元本保証プレミアムを算出・更新する。ただし、POP (i−1,0) =

POP (i−1) である。

ステップ 2–1： θ(i) と POP (i−1,j−1) を所与として、状態変数の推計値 {Xt}(j) をカルマン・

フィルターにより推計する。

ステップ 2–2： θ(i) と {Xt}(j) を所与として、元本保証プレミアム POP (i−1,j) を推計する。

ステップ 2–3：
∣∣∣L(θ(i),POP (i−1,j−1)

)
− L

(
θ(i),POP (i−1,j)

)∣∣∣ < ε の時、POP (i) =

POP (i−1,j) として、ステップ 3 へ進む。そうでない場合は、j = j + 1 として、ス

テップ 2–1に戻る。

ステップ 3：
∣∣∣L(θ(i−1),POP (i−1)

)
− L

(
θ(i),POP (i)

)∣∣∣ < εの時、θ(i), POP (i) を推計値として、

推計を終了する。そうでない場合は、i = i+ 1として、ステップ 1に戻る。

また、ステップ 1のパラメータ推計に際しては、ACRと同様、物価連動国債の各銘柄固有パラメータ

θBS（{λliq,i}）と共通パラメータ θCP（それ以外のパラメータ）に分割したうえで、交互にパラメー

タ推計値を更新している。この手法は、パラメータ数の多いモデルの最尤推計で一般的に用いられるも

のである（DeJong and Dave 2007）。具体的には、以下のアルゴリズムを実行している。

初期化：θ(i−1) =
[
θ
(i−1,0)
CP ,θ

(i−1,0)
BS

]
としてパラメータを初期化する。

ステップA：θ
(i−1,j−1)
BS を所与として、θ

(i−1,j)
CP を推計する。

ステップ B：θ
(i−1,j)
CP を所与として、θ

(i−1,j)
BS を推計する。

ステップC：
∣∣∣L(θ(i−1,j−1)

CP ,θ
(i−1,j−1)
BS

)
− L

(
θ
(i−1,j)
CP ,θ

(i−1,j)
BS

)∣∣∣ < εの時、θ(i) =
[
θ
(i−1,j)
CP ,θ

(i−1,j)
BS

]
として、推計を終了する（上記、ステップ 2に進む）。そうでない場合は、j = j + 1としてステッ

プ Aに戻る。

補論 E 市場参加者のインフレ予想とデフレ発生確率の算出

方法

以下では、市場参加者のインフレ予想（式 (21)）とデフレ発生確率を、Christensen et al. (2012)に

よる理論的結果に基づいて算出する方法を解説する。まず、補助変数 Yt,T を以下のとおり導入する。

Yt,T =

∫ T

t

(rNs − rR,f
s )ds

本稿は、ガウシアン・アフィン期間構造モデルを採用していることから、この補助変数 Yt,T は正規分布

に従う。このため、mY
t,T と σY

t,T を、それぞれ、Yt,T の実確率測度下での期待値と標準偏差とすると、
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市場参加者のインフレ予想は、正規分布の積率母関数の公式より、

π∗
t (T ) =

1

T − t
logEP

t

[
eYt,T

]
=

1

T − t

(
mY

t,T +
1

2
(σY

t,T )
2

)
となることが分かる。また、デフレ発生確率については、Φ(·)を累積標準正規密度関数とすると、

P
(
ΠT

Πt
< 1

)
= P (Yt,T < 0) = Φ

(
−mY

t,T

σY
t,T

)

となることが分かる。このため、市場参加者のインフレ予想とデフレ発生確率の算出は、mY
t,T と σY

t,T

の算出に帰着する。mY
t,T と σY

t,T は、以下の手法で数値的に算出することができる。まず、本稿のファ

ンダメンタル・ファクターの定式化のもと、Yt,s が次の確率微分方程式を満たすことに着目する34。

dYt,s =
(
rNs − rR,f

s

)
ds =

(
LN

s + SN
s − LR

s − SR
s

)
ds, Yt,t = 0

このため、ファンダメンタル・ファクターと補助変数を組とした状態変数ベクトル Zs =[
LN

s , SN
s , LR

s , S
R
s , Yt,s

]
は、次の確率微分方程式に従うことが分かる。

dZs = (A+BZs)ds+ΣdW P
s , Zt =

[
LN

t , SN
t , LR

t , S
R
t , 0

]
ただし、

A =


κP
11 0 0 0 0

0 κP
22 0 0 0

0 0 κP
33 0 0

0 0 0 κP
44 0

0 0 0 0 0




θP1

θP2

θP3

θP4

0

 , B = −


κP
11 0 0 0 0

0 κP
22 0 0 0

0 0 κP
33 0 0

0 0 0 κP
44 0

−1 −1 1 1 0

 ,

Σ = diag(σ11, σ22, σ33, σ44, 0)である。Christensen et al. (2012)は、状態変数ベクトル Zs の条件付

期待値 mP
t (s) = EP

t [Zt,s]と、条件付共分散行列 V P
t (s) = V arPt (Zt,s)が、それぞれ、次の常微分方程

式を満すことを示している。

dmP
t (s)

ds
= A+BmP

t (s), mP
t (t) = Zt

dV P
t (s)

ds
= BV P

t (s) + V P
t (s)B

⊤ +ΣΣ
⊤
, V P

t (t) = 0

これらの常微分方程式を数値的に解くことで得られる mP
t (T ) と V P

t (T ) について、補助変数 Yt,T に対

応する成分をみることでmY
t,T と σY

t,T を得ることができる。本稿では、4次のルンゲ・クッタ法により、

常微分方程式を数値的に解くことで、市場参加者のインフレ予想とデフレ発生確率を算出している。

34以下では、tを固定したうえで、sを時間発展する変数とみなしている。
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表 1: 物価連動国債の流動性と発行からの経過年数のパネル分析

(1) (2) (3) (4) (5)

経過年数 -17.34** -19.63** -22.27** -22.40** -17.20**

元本保証ダミー -37.32*

R2 0.32 0.36 0.47 0.47 0.86

観測数 39,238 39,238 39,238 8,056 8,056

データ頻度　 日次 日次 日次 週次 週次

銘柄固定効果 × × ○ ○ ○

時間固定効果 × × × × ○

被説明変数：インフレスワップレートと銘柄別 BEI の較差（IS-BEI 較差）。

単位は、ベーシスポイント（bps）。

推計期間：2007 年 3 月 2 日～2020 年 1 月 31 日。

週次推計においては金曜日のデータを使用している。

**、* はそれぞれ、1%、5% 有意を表す。



表 2: 名目ゼロクーポンレートとインフレスワップレートのフィット

名目ゼロクーポンレート

年限 平均誤差 RMSE

6か月 5.44 8.85

1年 3.19 5.61

2年 -1.02 2.98

3年 -4.08 6.00

5年 -5.71 8.48

7年 -5.69 8.11

10年 6.90 9.05

平均 -0.14 7.01

インフレスワップレート

年限 平均誤差 RMSE

1年 -12.63 32.34

2年 2.23 18.19

3年 9.63 21.20

4年 10.74 21.54

5年 4.59 13.99

6年 3.79 12.67

7年 0.25 10.47

8年 -3.59 13.18

9年 -5.85 17.07

10年 -7.91 17.28

平均 0.12 17.79

単位は、ベーシスポイント（bps）。



表 3: 物価連動国債のフィット

物価連動国債銘柄情報 フィット
銘柄固有
パラメータ

初回 ｸｰﾎﾟﾝ 元本 平均

回号 発行日 満期日 利率 保証 誤差 RMSE λliq,i s.e.

1 2004/3/10 2014/3/10 1.2% × -2.60 16.79 0.51 (0.05)

2 2004/6/10 2014/6/10 1.1% × 2.45 10.41 0.29 (0.01)

3 2004/12/10 2014/12/10 0.5% × 2.21 6.75 0.52 (0.02)

4 2005/6/10 2015/6/10 0.5% × 2.40 9.38 0.29 (0.01)

5 2005/9/12 2015/9/10 0.8% × -1.22 8.79 0.32 (0.01)

6 2005/12/12 2015/12/10 0.8% × -2.79 8.19 0.48 (0.02)

7 2006/3/10 2016/3/10 0.8% × -1.89 6.93 0.50 (0.02)

8 2006/6/12 2016/6/10 1.0% × 3.84 8.39 0.80 (0.02)

9 2006/10/11 2016/9/10 1.1% × -0.48 2.78 1.05 (0.04)

10 2006/12/12 2016/12/10 1.1% × -0.42 2.71 1.22 (0.05)

11 2007/4/10 2017/3/10 1.2% × -0.10 3.83 1.28 (0.05)

12 2007/6/12 2017/6/10 1.2% × 0.54 3.71 1.21 (0.06)

13 2007/10/10 2017/9/10 1.3% × -0.56 3.97 1.53 (0.07)

14 2007/12/11 2017/12/10 1.2% × -0.04 4.52 1.69 (0.07)

15 2008/4/10 2018/3/10 1.4% × -0.67 5.23 1.81 (0.08)

16 2008/6/10 2018/6/10 1.4% × 0.64 6.78 1.51 (0.10)

17 2013/10/10 2023/9/10 0.1% ○ -0.37 2.83 0.09 (0.02)

18 2014/4/10 2024/3/10 0.1% ○ -0.14 2.31 0.08 (0.02)

19 2014/10/10 2024/9/10 0.1% ○ 0.39 3.07 0.07 (0.02)

20 2015/5/12 2025/3/10 0.1% ○ 0.20 2.15 0.06 (0.01)

21 2016/4/14 2026/3/10 0.1% ○ -0.09 1.73 0.06 (0.02)

22 2017/4/13 2027/3/10 0.1% ○ -0.53 2.52 0.06 (0.02)

23 2018/5/11 2028/3/10 0.1% ○ -0.07 1.83 0.05 (0.01)

24 2019/5/13 2029/3/10 0.1% ○ 1.06 4.01 0.02 (0.01)

平均 0.07 5.40

フィット誤差の単位は、ベーシスポイント（bps）。



表 4: モデル・パラメータの推計値

推計値 s.e.

λN 0.0641 (0.0029)

λR 0.2833 (0.0124)

κliq 0.6540 (0.0147)

θliq 0.0103 (0.0005)

θ1 0.0388 (0.0649)

θ2 0.0233 (0.0117)

θ3 0.0133 (0.0254)

θ4 -0.0170 (0.0196)

θ5 -0.0060 (0.0232)

σ11 0.0022 (0.0001)

σ22 0.0022 (0.0001)

σ33 0.0043 (0.0002)

σ44 0.0071 (0.0003)

σ55 0.0290 (0.0006)

κ11 0.0006 (0.0011)

κ22 0.0033 (0.0020)

κ33 0.0113 (0.0161)

κ44 0.1408 (0.2560)

κ55 0.2280 (0.1048)

σN 0.0008 (9.32E-6)

σIS 0.0019 (1.88E-5)

σR 0.0006 (6.51E-6)

log LLH 102,119.3



（注）1.BEIは、日次データの月次平均値。直近は、2020年5月。
      2.新物価連動国債は2013年10月以降に発行されたものを、旧物価連動国債は
　　　　それ以外のものを指す。最長物は第16回債（2018年6月償還の銘柄）。　
（出所）Bloomberg、Consensus Economics「ｺﾝｾﾝｻｽ・ﾌｫｰｷｬｽﾄ」、日本経済研究センター、日本銀行

図１：BEIとサーベイベースの長期インフレ予想
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（１）物価連動国債の商品設計

（２）物価連動国債の売買回転率

（注）1.（１）の発行銘柄数と国債発行残高に占める割合は、2020年3月末時点。
      2.（１）の国債発行残高に占める割合の分母は、日本は普通国債＋財投債、米国は市場性国債。
      3.（２）は、四半期の総取引高を、四半期末時点での物価連動国債残高で割ったもの。
 　　　　直近は2020年第1四半期。
      4.（２）の物価連動国債残高は、日本は市中流通残高ベース、米国は総発行残高ベース。 
（出所）Treasury Direct、Federal Reserve Bank of New York、QUICK、財務省、日本銀行

図２：物価連動国債の商品設計と市場環境
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（注）1.各系列（各線色）は、第1回債～第24回債の利回りの推移を表す。
      2.各系列の始点（左端）は発行日。
      3.旧物価連動国債（第1回債～第16回債）の各系列の終点（右端）は、残存年数が2年となる時点。
        新物価連動国債（第17回債～第24回債）の各系列の終点（右端）は、いずれの回号も直近時点に
        おける残存年数が2年以上であるため、2020年5月29日。
（出所）Bloomberg、財務省

図３：物価連動国債の銘柄別利回り
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（１）名目ゼロクーポンレート

（２）インフレスワップレート

（３）物価連動国債利回り（銘柄別）

（４）連動係数（各時点と発行時点の適用指数の比）

（注）1.（３）の各系列（各線色）は、第1回債～第24回債の物価連動国債利回りを表す。
　　　　縦線は、新物価連動国債の発行開始日を表す。
      2.直近は、2020年5月29日週。
（出所）Bloomberg、財務省

図４：推計に使用したデータ

-0.5

0.0

0.5

1.0

1.5

2.0

2.5

07 08 09 10 11 12 13 14 15 16 17 18 19 20

6か月 1年 2年 3年

5年 7年 10年

（％）

年

-4

-2

0

2

4

07 08 09 10 11 12 13 14 15 16 17 18 19 20

1年 2年 3年 4年 5年

6年 7年 8年 9年 10年

（％）

年

-3

-2

-1

0

1

2

3

4

5

07 08 09 10 11 12 13 14 15 16 17 18 19 20

（％）

年

0.98

1.00

1.02

1.04

1.06

13/1 13/7 14/1 14/7 15/1 15/7 16/1 16/7 17/1 17/7 18/1 18/7 19/1 19/7 20/1

17回債 18回債 19回債 20回債 21回債 22回債 23回債 24回債

月



（１）１年先デフレ発生確率の推計値

（２）新物価連動国債の元本保証プレミアムの推計値

（注）直近は、2020年5月29日週。

図５：物価連動国債の元本保証プレミアムの推計値
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（１）旧物価連動国債の流動性プレミアムの推計値

（２）新物価連動国債の流動性プレミアムの推計値

（注）（２）の直近は、2020年5月29日週。

図６：物価連動国債の流動性プレミアムの推計値

-1.0

-0.5

0.0

0.5

1.0

1.5

07/1 07/7 08/1 08/7 09/1 09/7 10/1 10/7 11/1 11/7 12/1 12/7 13/1 13/7

最長残存年限銘柄

全銘柄平均値

（％）

月

-0.3

-0.2

-0.1

0.0

0.1

0.2

0.3

0.4

0.5

13/1 13/7 14/1 14/7 15/1 15/7 16/1 16/7 17/1 17/7 18/1 18/7 19/1 19/7 20/1

（％）

月



（注）直近は、2020年5月29日週。

図７：TP較差の推計値
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（１）市場参加者の長期インフレ予想（10年）の推計値

（２）サーベイベースのインフレ予想指標との比較

（注）1.（１）の直近は、2020年5月29日週。
      2.（２）の「本稿の推計値」の値は、週次の長期インフレ予想（10年）の推計値の四半期平均。
         ただし、2020年第2四半期の数値は、2020年4月～5月の推計値の平均値。
（出所）Bloomberg、Consensus Economics「ｺﾝｾﾝｻｽ・ﾌｫｰｷｬｽﾄ」、日本経済研究センター、日本銀行

図８：市場参加者の長期インフレ予想の推計値
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（１）原油価格の推移

（２）原油価格10％上昇ショックに対するインパルス応答

　①市場参加者の長期インフレ予想 　②CPI実績値（前年比）

（注）1.（１）の直近は、2020年5月29日。
      2.（２）のシャドーは±2標準偏差の範囲を表す。
（出所）Bloomberg、総務省

図９：市場参加者の長期インフレ予想と原油価格
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（注）直近は、2020年5月29日週。

図10：最長残存年限BEIの要因分解
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（注）直近は、2020年5月29日週。
（出所）Bloomberg

図11：日米欧で観察される市場参加者のインフレ予想指標
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