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労災リスク削減の価値
――コーホートパネルデータによる分析――

松 岡 孝 恭＊

Ⅰ はじめに

本稿の目的は労災リスク１)の増加に対して金銭的な補償がなされるという，賃金決定に関するい
わゆる「補償賃金仮説」を検証し，労働市場で観察された賃金のデータを使って労災リスク削減の
便益を計測することにある。

補償賃金仮説の考え方は，Thaler and Rosen（1976）が指摘するように，アダム・スミスの『諸
国民の富』の中に見出すことができる。スミスは以下のように書いている。

「かじ屋の渡り職人は，一種の工匠ではあるが，一労働者に過ぎない炭鉱夫が八時間で稼得す
るだけのものを，かれが十二時間で稼得することはめったにない。前者の仕事は後者ほどきた
ならしくないし，また危険もすくなく，しかも日中に地上で営まれるからである。」２)

スミスは「かじ屋の渡り職人」と「炭鉱夫」の間で賃金と労災リスクを比較することで補償賃金
仮説と整合的な観察結果を得た。しかしながら，日本の労働市場で賃金と労災リスクを産業間で比
較して補償賃金仮説を支持するような結果は得られていない３)。

補償賃金仮説を費用便益分析の文脈でとらえると，企業と労働者との間で労災リスク削減に対し
てある支払意志額（WTP）での合意が成立していることを意味する。労働中の死亡リスクに限る
と，死亡リスクの減少分に対する支払意志額から「確率的生命価値 Value of Statistical Life

（VSL）」が計算できる４)。賃金データから死亡リスクの減少分に対する支払意志額を取り出すこと
ができたら，費用便益分析にとって非常に重要な情報が得られるが，賃金データが補償賃金仮説と
整合的でなければ，岡（1999）が指摘するように市場データを用いた VSL の計測はあきらめざる
を得なくなる。

本稿の分析でも日本の労働市場で観察される賃金率と労災リスクの変数を使うので，これまでの
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日本における実証研究を踏まえると，補償賃金仮説は支持されず，それゆえ賃金データを用いた
VSL の計測はできないという結果が予想される。実際に，本稿のパネルデータで時系列平均を
とって時系列方向の変動を取り除いた場合，これまで日本の労働市場で観察されてきた賃金と労災
リスクの負の相関関係を確認できる。このことは補償賃金仮説に反する証拠が産業間・企業規模間
にある賃金と労災リスクの格差に基づくものであることを示唆する。しかし，本稿のデータはパネ
ルデータであるので，産業間の比較だけでなく，産業内での時系列方向の比較が可能となる５)。パ
ネルデータを使って VSL を計測した研究として，Kniesner et al.（2012）がある。本稿の分析の動
機は基本的にこのアメリカのパネルデータを用いた研究と同じである。

では VSL の計測になぜパネルデータを用いるのか，パネルデータは補償賃金仮説の検証にどう
いうインパクトをもたらすのだろうか。パネルデータを用いて分析する理由は，単純な回帰モデル

（OLS）による推定では係数の推定量にバイアスが生じるからである。Hsiao（2003, pp. 313-316）
はパネルデータを使って対処できるバイアスとして以下の4つをあげている。

（a）過少定式化のバイアス
（b）モデルの動学的構造により発生するバイアス
（c）同時性バイアス
（d）変数に含まれる観測誤差により発生するバイアス

これらはいずれも回帰式における説明変数と誤差項に関する条件に関わる。（a）については回帰
式に含めなかった変数や観察できない変数が回帰式に含まれている説明変数と相関する場合に生じ
る。VSL の推計では Kniesner et al.（2012）が指摘するように，賃金と労災リスク変数に対して相
関する観察されない個人の異質性が問題となる６)。（b）については誤差項に系列相関があり，ラグ
付き従属変数と相関する場合に生じる。本稿の推計結果はモデルの動学的構造の特定によってリス
ク変数の係数推定値が大きく変化することを示している。（c）は賃金が別の変数と同時決定される
場合で，例えば労働時間と賃金の同時決定を扱うようなケースが該当する７)。（d）については，変
数に含まれる誤差（errors in variables）によって説明変数と誤差項が相関する場合に生じる。本
稿のデータはコーホートパネルデータであるため，このバイアスへの対処が不可欠となる８)。本稿
では動学パネルデータモデルを使うことによって，（a），（b），（d）への対処を試みる。

パネルデータを使うことで補償賃金仮説の検証にもたらされるインパクトは，賃金と労災リスク
を比較する視点に時系列方向の変動が含まれてくることにある。パネルデータでは同一産業・同一

5) 補償賃金仮説に関する日本の実証研究として他に宮里（2010），久米（2010）がある。これらは大規模な個票
データを使った分析である。本稿のデータは個票パネルデータではなく，産業別・企業規模別に集計した平均値
が並ぶコーホートパネルデータ（コーホート数 136，時点数 10）である。10 年分のデータを収集し，動学パネ
ルデータモデルを使って分析しているのが本稿の特色である。

6) 例えば能力の高い労働者が危険に対してうまく対処する場合やより安全な仕事を選ぶ場合が挙げられる。前者
では観察されない労働者の能力は賃金と労災リスクの変数に対して正の相関をもつが，後者では賃金に対して正
の相関，労災リスクの変数に対して負の相関をもつ。

7) Wooldridge（2002, p. 222）を参照。本稿を含め，VSL に関する実証研究で行っているのは賃金関数のヘド
ニック回帰式の推計であり，同時性バイアスへの対処については分析の範囲を超える。

第 195 巻 第4号64



企業規模の観察されない個体効果が取り除かれ，時系列方向の変動に分析の視点が移る。本稿のね
らいはこの時間を通じた変動の中で賃金と労災リスクが補償賃金仮説と整合的な動きをしているか
どうか調べることにある９)。

分析結果の概要は次の通りである。所定内給与額と所定内実労働時間，および労災リスクの変数
について，企業規模別に産業間の変動を比較すると，企業規模が大きいほど所定内給与額は高く，
所定内実労働時間は短く，労災リスクは低い傾向にある。労働者の集団的特性についてコントロー
ルしながら，コーホート間での関係をみると，度数率の係数推定値は負となる。ただし有意水準
10％で有意ではない。一方，コーホートの個体効果を取り除いたパネルデータモデルでは度数率の
係数推計値は正となる。ただし同様に有意ではない。動学パネルデータモデル（Difference GMM）
を使ってラグ付き従属変数や説明変数の内生性を考慮しながら推計を行うと，度数率の係数推定値
は 0.012（有意水準1％で有意）となったが，別の動学モデル（System GMM）の特定化では
0.00237（有意水準 10％で有意ではない）となった。Difference GMM の推定値に基づいて死亡か
ら一時労働不能までを含む労災を1件削減する便益を求めると，2,067.3 万円と推定された。

本稿の構成は以下の通りである。2節でデータ，3節で分析結果，4節で結論を述べる。

Ⅱ データ

本稿で作成したデータセットは観測期間を 2010 年から 2019 年までとする 10 年分の年次データ
であり，2010 年代の日本の労働市場における賃金と労災リスクの推移を分析できる。本稿のデー
タはすべて公表された公的統計データを利用している。賃金に関するデータは厚生労働省が作成し
ている「賃金構造基本統計調査」，労災リスクに関する変数については，同省が作成している「労
働災害動向調査」から得た。以下ではデータの概要10)とコーホートパネルデータを得るまでに行っ
たデータ処理11)についてまとめる。

8) コーホートパネルデータでの各観測値は，コーホート内で無作為に抽出された標本を集計した標本平均値であ
る。標本として抽出されるコーホート内の個体は調査が変わると毎回変わるので，厳密なパネルデータのように
同一の個人を追跡調査しているわけではない。パネルデータモデルで仮定される個体効果（誤差項のなかで個体
に固有）は同一の個体に対して観測期間を通じて同じ値をもつ。しかし，コーホートパネルではコーホートの個
体効果は毎回の標本抽出でコーホート内の構成が変わるため，観測期間を通じて同じ値にはならない。Deaton

（1985）はこの厳密なパネルとコーホートパネルの相違を，変数に含まれる誤差（errors in variables）の問題と
して対処することを提唱した。時間を通じて一定のコーホートの個体効果（真の値）に対して観察されたコー
ホートの個体効果（時間を通じて一定でない）が誤差をもつととらえ，操作変数法を使ってバイアスを除去する
方法を示している。Deaton（1985, 1997）を参照。

9) 個体間の比較と個体内の時系列変動の比較で分析結果と含意が大きく変わる例として，朝井，神林，山口
（2016）が挙げられる。

10) 本節でデータの概要を述べるために参考にした文献および引用した箇所の出所は，「賃金構造基本統計調査」
については 2015 年調査における「利用上の一般的注意」，「労働災害動向調査」については 2019 年調査における

「調査の概要」である。
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1 賃金に関するデータ
1.1 被説明変数

補償賃金仮説ならびに VSL の計算に使う回帰式の被説明変数は「賃金構造基本統計調査」の所
定内給与額（wage）と所定内実労働時間数（hour）から求めた対数賃金率（lwage）で，以下のよ
うに定義される12)。

対数賃金率（lwage）=log  所定内給与額 wage
所定内実労働時間数 hour  

「賃金構造基本統計調査」において「所定内給与額」は「決まって支給する現金給与額」から
「超過労働給与額」を差し引いたものである。「所定内実労働時間数」は「総実労働時間数」から
「超過実労働時間数」を差し引いたものである。したがって，本稿での賃金率は「事業所の就業規
則などで定められた所定労働日における始業時刻から終業時刻までの時間」中に実際に労働した時
間に対して支払われた給与額から計算される13)。

1.2 説明変数
「賃金構造基本統計調査」は大規模なデータであり，様々な分類項目の区分ごとにデータを得る

ことができる。先に述べた「産業大・中分類第2表」では分類項目として「産業分類」，「企業規
模」，「性別」，「学歴」，「年齢階級」，「勤続年数」，「民営・公営」の7つがある14)。この7つの分類
項目のそれぞれの区分の組合せに対して「所定内給与額」，「年間賞与その他特別給与額」ならびに

「労働者数」が分かる。
本稿では「第2表」の7つの分類項目のうち「産業分類」と「企業規模」の区分を使って，賃金

に関する変数を労災リスク変数とマッチングさせる。つまり，本稿のコーホートパネルでは産業と

11) 前処理はすべて R（ver 3.6.0）で行った。「賃金構造基本統計調査」のデータは総務省統計局の「政府統計の
総合窓口（e-Stat）」から Web API を使ってデータを取得した。取得の際には Hiroaki Yutani による estatapi

を利用した。「労働災害動向調査」のデータは，e-Stat からファイルをダウンロードし，R に読み込んだ。この
読み込みの際に Duncan Temple Lang による RDCOMClient を利用した。データを加工する際には Hadley Wick-
ham 他による tidyverse を利用し，分析する際には Luca Braglia による RStata を利用した。なお本稿の執筆
には J. J. Allaire, Yihui Xie 他による rmarkdown を利用している。パッケージの作者とオープンソースソフトウェ
アのコミュニティに感謝したい。

12) 所定内給与額（wage）は「産業大・中分類第2表」（統計表 ID＝0003084623）から，所定内実労働時間
（hour）については「産業大・中分類第1表」（統計表 ID＝0003084009）からデータを取得した。

13) 労災リスクの変数は超過労働時間を含めた延べ実労働時間数当たりの数値であるため，厳密なマッチングを考
えると，賃金は「所定内給与額」ではなく「超過労働給与額」を含めた「決まって支給する現金給与額」が望ま
しいといえる。ただ，もし「決まって支給する現金給与額」ベースで賃金率を求めて補償賃金仮説を支持する結
果が得られたとしても，それは単に「超過労働給与額」で調整した結果かもしれない。そこで本稿では所定内給
与ベースの賃金率を使って，労働契約に定められた支給条件を満たす労働者に対して共通して支払われる基本給
や職務手当などにおける補償メカニズムを分析する。超過労働給与額を含めた分析は今後の課題としたい。

14) 分類項目の区分は次の通り。産業分類（日本産業分類における大分類・中分類），企業規模（10～99 人，
100～999 人，1,000 人以上），性別（男，女），学歴（中卒，高卒，高専・短大卒，大学・大学院卒），年齢階級

（～19 歳，20～24 歳，25～29 歳，30～34 歳，35～39 歳，40～44 歳，45～49 歳，50～54 歳，55～59 歳，60～64
歳，65～69 歳，70 歳～），勤続年数（0年，1～2年，3～4年，5～9年，10～14 年，15～19 年，20～24
年，25～29 年，30 年以上），民営・公営（民営，民営＋公営）。
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企業規模の組合せで決まるコーホートを個体とみなす。コーホートの中には性別，学歴，年齢，勤
続年数について様々な労働者が存在するが，これらの属性はみな賃金率と相関するので，コーホー
ト内の労働者のこれらの属性に関する構成比が変わると賃金が変化する可能性がある。同時に，こ
れらの属性は労災リスクの変数とも相関する可能性があり15)，回帰式から落としてはならない変数
となる。

分類項目の「性別」，「学歴」，「年齢階級」，「勤続年数」については，それぞれの区分に対して
「労働者数」が分かるので，ここから賃金率と労災リスクの変数に対して相関すると考えられる変
数を求めることができる。「民営・公営」については民営事業所と公営事業所を合わせた「所定内
給与額」と「労働者数」を求めるために使った16)。

説明変数の計算は次のように行う。分類項目の「性別」を使って，コーホートごとに男女合わせ
た総労働者数に占める男性労働者の割合を求めた17)。同様にして，分類項目の「学歴」を使って，
中卒，高卒，高専・短大卒，大学・大学院卒のそれぞれについて労働者の割合を計算した。さら
に，コーホート内の「年齢階級」区分ごとの労働者数をウェイトにして，各区分の階級値について
加重平均をとることにより，コーホート内の労働者の平均年齢（age）を求めた18)。「勤続年数」に
ついても同様にコーホート内労働者の平均勤続年数を計算した19)。このようにして得られた男性労
働者の割合（male）や大卒・院卒労働者の割合（univ），平均年齢（age）ならびに平均勤続年数

（lserv）は，産業別・企業規模別のコーホートに含まれる多様な労働者の特性をコーホート単位で
まとめたもの，つまり，コーホート内労働者の集団的特性を一つの代表値に集約したものである。

15) 例えば，高齢になるほど事故を起こしやすくなるかもしれないし，学歴が高いほど安全な職場を選ぶ可能性が
ある。他に，危険の多い職場には男性労働者の割合が高い可能性や，勤続年数が増えると経験の蓄積により事故
を起こしにくくなる可能性などが考えられる。

16)「労働災害動向調査」の事業所母集団には民営だけでなく公営事業所も含まれるので，「所定内給与額」と「労
働者数」も民営・公営の両事業所で観察されたデータを使う。「賃金構造基本統計調査」でコーホートの大部分
は民営事業所の集計値であり，公営事業所が存在するコーホートのみ「民営＋公営」の集計値が掲載されるとい
う仕組みになっている。それゆえ，「民営＋公営」の観測値が存在するコーホートではその集計値を使い，存在
しないコーホートでは「民営」の集計値で置き換え，一つの変数にまとめた。

17) 労働者構成比には分類項目内のすべての区分について足し上げると1になるという恒等関係がある。したがっ
て，回帰式に構成比の変数を含める際には多重共線性に注意しなければならない。分類項目内の区分が2つある
場合，回帰式に含められる構成比の変数は1つまでである。

18) 各区分の階級値は上限と下限がある場合は範囲の中央の値を採用する。例えば，20 歳から 24 歳までの階級で
あれば 22.5 歳とする。19 歳までの階級では下限が示されていないが，「賃金構造基本統計調査」では「集計労
働者の要件」として調査年の6月 30 日時点で「年齢が満 15 歳以上のもの」とあるので，下限は 15 歳とみなし，
階級値は 17.5 歳とした。70 歳以上の区分については階級値を 72.5 歳とした。この階級には上限がないので，
この階級値の設定は便宜的なものである。70 歳以上の区分についてはコーホートサイズが小さいので，階級値
設定の誤りに伴うバイアスは無視しうるものと考えられる。

19) 勤続年数での階級値の設定方法は年齢階級と同様である。勤続年数 30 年以上の区分の階級値は便宜的に 32.5
年とした。
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2 労災リスクに関するデータ
2.1 度数率と強度率
「労働災害動向調査」において「労働災害」とは「労働者が業務遂行中に業務に起因して受けた

業務上の災害」と定義され，「業務上の負傷」，「業務上の疾病」，それから「死亡」が含まれる。
「業務上の疾病」に遅発性のもの，食中毒および伝染病は含まれず，また通勤時における負傷，疾
病，死亡は除かれる。同調査では「度数率（frequency rate）」と「強度率（severity rate）」の2つ
の観点で労働災害の発生状況を調べている。度数率と強度率は「率」とあるように，ともに「延べ
実労働時間数」当たりの数値である。つまり，全労働者が労災リスクにさらされた総時間に対する
労災の頻度や強度を測るものである。度数率と強度率はそれぞれ次のように定義される。

度数率（fre）= 労働災害による死傷者数
延べ実労働時間数 ×10

強度率（sev）= 延べ労働損失日数
延べ実労働時間数 ×10

度数率と強度率の分母に共通している「延べ実労働時間数」は「全労働者が実際に働いた労働時
間の合計」であり，「早出，残業等の超過労働時間があれば，その時間数も含」まれる。また，こ
れは調査年の 12 か月間を通じての全労働者の延べ実労働時間数である。分子の違いに注目すると，

「度数率」は「労働災害による死傷者数」で測った労災の頻度を表すのに対し，「強度率」は「延べ
労働損失日数」で測った労災の深刻さの度合いを表す20)。

右辺の分数に掛けられている数値に着目すると，「度数率」では「労働災害による死傷者数」を
「延べ実労働時間数」で割った値が 100 万倍され，「強度率」では「延べ労働損失日数」を「延べ実
労働時間数」で割った値が 1,000 倍されている。100 万や 1,000 といった乗数がない状態の2つの
率は，1人の労働者が1時間働いた――1人の労働者が1時間労災のリスクにさらされた――場合
の労災の頻度と強度である。その数値が 100 万倍されている「度数率」を例にとると，100 万人の
労働者が1時間ずつ働いた場合に発生する労災の頻度（件数）ととらえることもできるし，1週間
に 40 時間，年間 50 週働く21)フルタイムの労働者 500 人が1年間働いた場合に発生する労災の頻度
ととらえることもできる。
「労働災害動向調査」を使って分析をする際，その分析にはいくつかの限界がある。まず，労災

に遭った人の，年齢，性別，勤続年数，職種，学歴などの個人属性が分からないことである。公表
されたデータは産業と企業規模で決まるコーホートの平均的な労災リスクの頻度と強度を表してい
るが，先に述べたように，そのコーホートには年齢，性別，勤続年数，職種，学歴などに関して多
様な労働者を含んでいる。それゆえ，あるコーホート内で労災に遭った労働者の個人属性が同じ
コーホート内の別の労働者の属性とほぼ無関係であるといったことは十分に起こり得る。

20)「強度率」における「延べ労働損失日数」は死亡から永久全労働不能，永久一部労働不能，一時労働不能まで
の労災の深刻度を労働損失日数に換算したものである。死亡及び永久全労働不能の場合は 7,500 日，永久一部労
働不能の場合は身体障害等級別の基準日数，一時労働不能の場合は休業日数 ×

300
365 とされる。

21) これはアメリカの労働統計局（BLS）のデータ Census of Fatal Occupational Injuries（CFOI）で仮定される値
である。Kniesner et al.（2012）を参照。
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2.2 死亡度数率と労災度数率
もう一つの限界は，公表されているデータでは死亡に至った労災の度数率，つまり「死亡度数率

（fatality rate）」が正確には分からないことである。これは延べ実労働時間数に対して死亡に至る
労災の発生件数は少なく，100 万倍しても小数点以下2桁までの表示では結果が 0 に丸められてし
まうことによる。「労働災害動向調査」のデータで「度数率」のうち「死亡」欄には「0」や

「0.00」といった数字が並ぶが，「0.00」は死亡に至る労災があったということを意味し，「0」はそ
れがなかったことを意味する22)。それゆえ，死亡度数率が「0.01」に満たない大半のコーホートで
死亡度数率が不明となる。「0.00」を 0 にすることはできないので，本稿では死亡度数率を使って
労災リスクを計測することを断念した。

本稿で利用した「度数率」は死亡，永久全労働不能，永久一部労働不能，一時労働不能のケース
をすべて含めて計算したものである。いいかえると労災の深刻さの度合いに関して区分せず，労災
により一日以上休むケースから死亡に至るケースまですべて含めて計測した労災の度数率である。
この度数には死亡以外の傷害や疾病に至る労災が含まれるので，対数賃金率をこの度数率に回帰し
て得られる推計値から VSL は推定できない。VSL と同様に計算して得られる値は，支払意志額で
測った1人の労働者の生命価値ではなく，死亡から一時労働不能までを含めた労働災害を1件減ら
すことの価値 Value of Statistical Life and Injury（VSLI）を推定していることになる。

3 賃金と労災リスクのデータのマッチング
これまで述べてきた「賃金構造基本統計調査」と「労働災害動向調査」の2つのデータセットは

「産業」と「企業規模」という同一の分類項目で集計されている。分類項目の区分には違いがある
が，以下に述べる方法で両データをマッチングさせることができる。

産業についてみていくと，対象とする産業の範囲は「賃金構造基本統計調査」と「労働災害動向
調査」で調査対象となっている産業分類の共通部分である。両調査ともに産業の集計レベルは「日
本標準産業分類」の大分類・中分類である。大分類での集計値のほかに，その内訳として中分類の
集計値が存在する場合，重複する大分類の集計値はサンプルから落とし，2つのデータセットで同
じ産業区分に対して共通のコードを割り当ててデータを結合させた23)。この過程で「労働災害動向
調査」の「09・10 食料品,飲料・たばこ・飼料製造業」という区分に対し「賃金構造基本統計調
査」の「E09 食料品製造業」と「E10 飲料・たばこ・飼料製造業」という2つの産業の平均値を
対応させた。所定内給与額などの平均の計算には加重つき算術平均を使った。なお，第1次産業の
農業，林業，漁業については，労災リスクの比較的高い部門であるが，「賃金構造基本統計調査」
の母集団に含まれないので，本稿のデータに含まれない。

次に，企業規模についてみると，「労働災害動向調査」では「事業所規模別」と「企業規模別」
の調査結果を利用できる。マッチングの際「賃金構造基本統計調査」の分類項目は事業所規模では

22)「労働災害動向調査」のデータを Web API を使ってダウンロードすると，統計表の TABLE-EXPLANA-
TION の列に「データベースの内容は，「0」と「0.0」や「0.00」が区別して扱われないため，EXCEL 統計表
の結果とは完全に一致しません。ご利用に当たっては十分にご留意いただき，EXCEL 統計表の方も確認のうえ
ご利用ください」と書かれている。本稿では Web API を介して得た「労働災害動向調査」のデータは利用しな
かった。
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なく企業規模なので，「労働災害動向調査」のほうでもそれに合わせた24)。「労働災害動向調査」に
おける「総合工事業」については，企業規模ではなく「工事の請負金額階級」をベースに分類され
る。また「労働災害動向調査」では「総合工事業」内の中分類の詳細なデータが得られるが，「賃
金構造基本統計調査」ではその中分類でのデータが得られない。以上の理由で「総合工事業」につ
いてはサンプルに含めなかった。

Ⅲ 結果

1 時系列平均による分析
1.1 記述統計量

表1に時系列平均でみた記述統計量を示す。この表の平均はコーホート内の労働者数をウェイト
にした加重平均値である。企業規模の3つの区分の「計」と企業規模別の結果を示している。

所定内給与額の平均値は 28.3 万円で，企業規模別にみると，1,000 人以上で 32.7 万円，
100～999 人の企業で 27.1 万円，100 人未満の企業で 25.2 万円となっており，企業規模が小さくな
るにつれて賃金が低くなる傾向にある。四分位点などで示した分布の概要をみても同様の傾向がう
かがえる。所定内実労働時間の平均値は 165 時間で，企業規模が小さくなるにつれて労働時間数が
長くなる傾向にある。

続いて，労災リスクの変数についてみていくと，度数率の平均値は 1.74 で，これは 100 万時間
当たりの労災件数の平均値である。直感的には，フルタイムの労働者が年間 2,000 時間働くと仮定
すると，日本の 2010 年代の労働環境で 500 人のフルタイム労働者が1年間働いた場合に，平均的
に 1.74 回の労災が発生することを意味する。強度率の平均値は 0.0755 で，これは 1,000 時間当た
りの労働災害による延べ労働損失日数の平均値を表す。直感的には，年間 2,000 時間働くフルタイ
ムの労働者1人が半年働いたときに労災により失うことになる労働日数であり，この労働者が1年
働いた場合，0.151 日，同じ労働者 500 人が1年働いた場合に 75.5 日失われることを意味する。

23) 対応の付いた産業の数は 46 で，区分は以下の通り。鉱業，採石業，砂利採取業 / 職別工事業（設備工事業を
除く）/ 設備工事業 / 食料品製造業 / 飲料・たばこ・飼料製造業 / 繊維工業 / 木材・木製品製造業（家具を
除く）/ 家具・装備品製造業 / パルプ・紙・紙加工品製造業 / 印刷・同関連業 / 化学工業 / 石油製品・石炭
製品製造業 / プラスチック製品製造業 / ゴム製品製造業 / なめし革・同製品・毛皮製造業 / 窯業・土石製品
製造業 / 鉄鋼業 / 非鉄金属製造業 / 金属製品製造業 / はん用機械器具製造業 / 生産用機械器具製造業 / 業
務用機械器具製造業 / 電子部品・デバイス・電子回路製造業 / 電気機械器具製造業 / 情報通信機械器具製造
業 / 輸送用機械器具製造業 / その他の製造業 / 電気・ガス・熱供給・水道業 / 通信業 / 映像・音声・文字
情報制作業 / 鉄道業 / 道路旅客運送業 / 道路貨物運送業 / 水運業 / 航空運輸業 / 倉庫業 / 運輸に附帯す
るサービス業 / 郵便業（信書便事業を含む）/ 各種商品卸売業 / 各種商品小売業 / 機械器具小売業 / その他
の小売業 / 宿泊業，飲食サービス業 / 生活関連サービス業，娯楽業 / 医療，福祉 / サービス業（他に分類さ
れないもの）。

24)「労働災害動向調査」における企業規模の区分は 30 人以上，30～99 人，100～299 人，300～999 人，
1,000～4,999 人，5,000 人以上となっている。「賃金構造基本統計調査」の 100～999 人の区分に対し「労働災害
動向調査」の 100～299 人と 300～999 人の区分の平均を対応させた。同様に「賃金構造基本統計調査」の 1,000
人以上の区分に対し「労働災害動向調査」の 1,000～4,999 人と 5,000 人以上の区分の平均を対応させた。度数
率と強度率の平均の計算には加重なし幾何平均を使った。
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企業規模別にみると，度数率と強度率はともに企業規模が小さくなるにつれて高くなる傾向にあ
る。

1.2 賃金と労災リスクの相関関係
図1は所定内給与額と度数率の間の単純な相関関係を示す。各パネルには水平線と垂直線でそれ

ぞれ所定内給与額と度数率の加重平均値を示している。パネル（b）から（d）までで水平線と垂
直線の位置の変化をみると，企業規模が小さくなるにつれて賃金が低くなり，度数率が上がること
が確認できる。散布図のパターンをみると，（b）の 1,000 人以上の企業で強い負の相関，（c）の
100～999 人の企業でやや強い負の相関，（d）の 100 人未満のサンプルでは目立った相関はみられ
ないが，これらをすべて合わた（a）では強い負の相関がみられる。これらの図をみる限り，賃金
と労災リスクの正の関係はみられず，補償賃金仮説は支持されない。ここでの結果は Kniesner
and Leeth（1991）にある指摘と整合的で，企業規模が大きいほど賃金が高く労災リスクは少ない
傾向にある。
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標準 分位点

平均 偏差 最小 25％ 50％ 75％ 最大

所定内給与額（wage）
計 283 48.1 198 254 271 300 572
1,000 人以上 327 54 248 270 327 362 572
100～999 人 271 28.4 227 254 277 277 422
100 人未満 252 22.7 198 243 257 262 380

所定内実労働時間数（hour）
計 165 6.22 149 160 165 169 177
1,000 人以上 159 4.88 149 157 160 160 171
100～999 人 165 3.97 154 162 163 167 175
100 人未満 171 3.78 161 168 172 174 177

度数率（fre）
計 1.74 0.845 0.193 1.16 2.15 3.33 7.04
1,000 人以上 0.912 1.02 0.193 0.342 1.03 2.81 4.89
100～999 人 1.97 0.538 0.297 1.36 2.15 3.33 4.69
100 人未満 2.92 0.462 0.583 2.44 2.73 4.59 7.04

強度率（sev）
計 0.0755 0.806 0.01 0.0447 0.0781 0.133 0.362
1,000 人以上 0.0411 0.715 0.01 0.0251 0.0303 0.0721 0.23
100～999 人 0.0817 0.629 0.0186 0.0619 0.0718 0.163 0.234
100 人未満 0.127 0.687 0.0164 0.0871 0.105 0.24 0.362

表1 時系列平均でみた記述統計量（2010-2019）。2010 年から 2019 年までの観測値について時系列
平均をとり，さらに産業，企業規模別の労働者数をウェイトにして加重平均をとった集計値に基づ
く。1段階目の時系列平均と2段階目の加重平均ではともに，所定内給与額と所定内実労働時間数
については算術平均，度数率と強度率については幾何平均で計算。所定内給与額の単位は千円，所
定内実労働時間数の単位は時間。



2 コーホートパネルデータによる分析
2.1 記述統計量

本稿のコーホートパネルデータは，前節でみたように，46 の産業別・3つの企業規模別に決ま
る時点数 10 のパネルデータである。賃金と労災リスクの変数であわせて 37 の欠損値25)があり2つ
のコーホートがサンプルから脱落するので，欠損値を除いた観測値の総数は 1,343，コーホート数
は 136 となる。コーホート当たりの観測年数の平均値は 9.875 年である。

表2に各変数の平均と標準偏差を示す。表1の平均はコーホート内の労働者数をウェイトにした
加重平均であるが，表2の平均は加重なしの平均である26)。標準偏差については全変動をコーホー
ト間の変動（級間変動）とコーホート内の時系列的な変動（級内変動）に分解して示している。各
変動は標準偏差で測っているので，それらの単位は変数の単位と同じである。所定内給与は平均

25) 賃金と労災リスクの変数のいずれかに欠損があった場合は，そのコーホートと時点のデータをサンプルから落
とした。

26) 平均を求める際にウェイトをつけるか否か判断は，Cameron and Trivedi（2005, ch. 24）に従う。表1では
ウェイトをつけて「賃金構造基本統計調査」と「労働災害動向調査」における母集団の特性値を推定するのに対
し，コーホートパネルデータを使ったモデル分析ではウェイトをつけずに賃金と労災リスクの因果関係を推定す
る。
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図1 時系列平均でみた所定内給与額（wage）と度数率（fre）の関係（2010-2019）。パネル
（a）は全サンプル，（b）は常用雇用者数が 1,000 人以上，（c）100～999 人，（d）100 人未満
のサンプル。図中の円の大きさは常用雇用者数の総数で測ったコーホートの規模を表し，円
の中心の位置が観測値に対応する。図中の水平線と垂直線はそれぞれ所定内給与額と度数率
に関して常用雇用者数をウェイトにした加重平均値を表す。



29.9 万円で，この平均に対して標準偏差1単位分のばらつきが，コーホート間では 6.42 万円，
コーホート内の平均に対して時系列方向での標準偏差1単位分のばらつきが 1.95 万円であったこ
とを意味する。所定内給与額，所定内実労働時間，度数率については級間変動が級内変動よりおよ
そ2倍から3倍大きいが，強度率では級間変動よりも級内変動のほうが大きい。平均年齢，男性労
働者の割合，大卒・院卒の割合，平均勤続年数はコーホート内の労働者の構成に依存して変化する
ので，時間を通じて値は一定ではなく級内変動が生じる。このことはこれらの説明変数を階差モデ
ルや固定効果モデルに含めても，係数の推計が可能であることを意味する。

2.2 グラフによる分析
図2は対数賃金率と度数率の相関関係を（a）全観測値，（b）コーホート間，（c）コーホート内

平均からの偏差，それから（d）変数の階差でみたものである。パネル（a），（c），（d）でのグラ
フの点は 1,343 の観測値，パネル（b）では 136 のコーホート平均値に対応する。パネル（a）と

（b）では対数賃金率と度数率の間に負の相関，パネル（c）ではコーホート内平均からの偏差間に
正の相関がみられる。対数賃金率と度数率の相関の様子がコーホート間とコーホート内の時系列方
向でみた場合とで異なっている。（d）の階差の変数間では正の相関はみられない。

図2による分析では対数賃金率と度数率が相関の強い他の変数から影響を受けている可能性を考
慮していない。図3は所定内給与額（wage）への影響が考えられる変数について，相関の様子を
まとめたものである。最下段のパネルを順にみていくと賃金と各変数との相関が分かる。大卒・院
卒の割合（univ）と平均勤続年数（lserv）に対して強い正の相関，所定内労働時間（hour）と高
卒の割合（hs）に対しては負の相関がみられる27)。

2.3 モデルによる推計結果
補償賃金仮説の検証および VSL の推計では，対数賃金率を被説明変数とし，いくつかの要因を
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標準偏差

平均 全変動 級間変動 級内変動

所定内給与額（wage） 299 66.8 64.2 19.5
所定内実労働時間数（hour） 164 7.45 6.92 2.79
対数賃金率（lwage） 7.49 0.237 0.23 0.0607
度数率（fre） 1.98 1.68 1.5 0.778
強度率（sev） 0.153 0.422 0.2 0.371
平均年齢（age） 42.4 2.95 2.95 1.11
男性労働者の割合（male） 0.75 0.144 0.141 0.0322
大卒・院卒の割合（univ） 0.291 0.155 0.148 0.0468
平均勤続年数（lserv） 12.9 2.9 2.78 0.912

表2 コーホートパネルデータでみた各変数の平均と変動分解。平均はコー
ホート・時点別の観測値について求めた平均値。標準偏差はこの平均値を中心
とする偏差から求めた標準偏差。偏差を求める際，全変動ではコーホート・時
点別の観測値，級間変動ではコーホート別に求めた時系列平均，級内変動では
コーホート・時点別の観測値の時系列平均に対する偏差を用いる。所定内給与
額の単位は千円，所定内実労働時間数の単位は時間。



コントロールしながら，労災リスクの変数に回帰させるセミログモデルが使われる。ここでは
Kniesner et al.（2012）に従い，パネルデータを使った回帰モデルによる分析を行う28)。労災リス
ク以外の説明変数としてはどのモデルにも共通に，男性労働者の割合（male），年齢（age），年齢
の2乗（age），大卒・院卒の割合（univ），平均勤続年数（lserv），それから年ダミーを含めてい
る29)。労災リスクの変数については，度数率と強度率を同時に回帰式に含めることはせず，別々の
モデルの中で扱った30)。以下では度数率（fre）を含むモデルの推計結果について述べる。

27) 最下段以外のパネルでは大卒・院卒の割合（univ）と高卒の割合（hs）とで強い負の相関がみられる。大卒・
院卒の割合（univ）と高卒の割合（hs）をともに回帰式に含めると，多重共線性が発生する。このためモデル分
析では学歴の区分については大卒・院卒の割合（univ）のみ回帰式に含めた。

28) 分析には Stata（ver 11）を利用し，コマンドの書き方などについては Cameron and Trivedi（2005, 2009），
StataCorp（2009）を参照した。

29) 以下に示す各モデルでの予測値の式と表3では年ダミーの係数推定値や標準誤差の表示は省略している。標準
誤差については，Pooled OLS，FE，FD，FD2SLS では異分散性とコーホート内の相関に対してロバストな標準
誤差，BE ではブートストラップ標準誤差，Difference GMM と System GMM では Windmeijer による小標本で
のバイアスを調整したロバストな標準誤差を用いている。

30) 強度率を含めたモデルでは，いずれの場合も強度率の係数推定値は有意でなかった。推定値（標準誤差）は
Pooled OLS で 0.0125（0.0078），BE で 0.0712（0.076），FE で 0.00188（0.0028），FD で-0.00479（0.0038），
FD2SLS で 0.00351（0.0033），Difference GMM で 0.000157（0.014），System GMM で-0.00296（0.017）。
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図2 コーホートパネルデータでみた対数賃金率（lwage）と度数率（fre）の関係
（2010-2019）。パネル（a）はコーホート・時点別の観測値，（b）コーホート別の時系列平均，
（c）コーホート別の時系列平均からの偏差，（d）コーホート別に求めた1階の階差を表す。
実線は回帰直線，点線は lowess によるあてはめである。



2.3.1 Pooled OLS と BE ここでは単純な相関分析では出来なかった他の変数による調整を行い
ながら，対数賃金率と労災リスクの変数の関係をみていく。パネルデータにある時間を通じた変動
を無視して最小二乗法を適用したモデル（Pooled OLS）では推定値とその標準誤差は以下のよう
になる。

lwage= 6.19

0.667

−0.00973

0.00604

fre +0.327

0.102

male +0.0272

0.0287

age

−0.000362

0.000304

age
 +0.991

0.0711

univ +0.0221

0.00477

lserv （1）

この回帰分析で度数率以外のすべての説明変数を回帰式から落とすと図2の（a）の回帰直線と対
応する。他の要因でコントロールすると，度数率の係数推定値の符号は負となるが，有意水準
10％で有意ではない。男性労働者の割合，大卒の割合，平均勤続年数が有意水準1％で有意とな
る。

次に，図2の（b）と対応するコーホート内の時系列平均値を使ったモデル（BE）で結果は以下
のようになる。

lwage= 6.45

0.87

−0.00737

0.00658

fre +0.303

0.0755

male+0.0271

0.0324

age
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図3 時系列平均でみた変数間の相関（2010-2019）。変数は所定内労働時間（hour），年齢（age），男性
労働者の割合（male），大卒・院卒の割合（univ），高卒の割合（hs），平均勤続年数（lserv），所定内給
与額（wage）で，それぞれコーホート内の時系列平均値。



−0.000365

0.000342

age
 +1.03

0.0323

univ +0.0225

0.00771

lserv （2）

ここでも度数率の係数推定値は負であるが，有意水準 10％で有意ではない。

2.3.2 FE と FD Pooled OLS や BE モデルでは過少定式化によるバイアスが生じる。つまり，回
帰式に含めなかった変数やコーホートの観察されない異質性が労災リスク変数と相関する場合に推
定値はバイアスをもつ。ここではパネルデータにある時間を通じた変動を用いて，コーホートの個
体効果（観察されない異質性）を考慮に入れる。固定効果モデル（FE）では元のデータを（図2
のパネル（c）と同じ）コーホート平均を中心とする偏差に変換することで，個体効果を回帰式か
ら取り除く31)。結果は以下の通りとなった。

lwage= 5.26

1.07

+0.00282

0.00205

fre+0.476

0.112

male+0.0671

0.047

age

−0.000706

0.000483

age
 +0.531

0.0947

univ +0.0114

0.00643

lserv （3）

度数率の回帰係数の符号は正となるが，有意水準 10％で有意ではない。
階差モデル（FD）は元のデータを（図2のパネル（d）と同じ）階差に変換することで，個体効

果を回帰式から取り除く。推定結果は次の通りである。

Δlwage= 0.00113

0.00163

Δfre+0.424

0.109

Δmale +0.105

0.0383

Δage

−0.00111

0.000394

Δage
+0.446

0.117

Δuniv +0.0105

0.00578

Δlserv （4）

ここでも固定効果モデルと同様に，度数率の係数推定値は有意水準 10％で有意ではないが，符号
は正になる。図2のパネル（d）の結果と比較すると，他の変数の影響を取り除かない単純なグラ
フの分析では負の相関がみられたが，説明変数による調整を加えると度数率の係数推定値の符号は
正に変わっている。

2.3.3 FD2SLS これまでのモデルでは誤差項に系列相関がないという仮定が置かれており，賃
金率のような過去の水準に強く影響を受ける変数に対しては無理のある仮定となっている。本稿の
対数賃金率lwageの1次の自己相関係数を求めると 0.941 であり，過去の水準に強く影響を受けて
いる。この下では対数賃金率の過去の値（ラグ付き従属変数）が誤差項と相関する。ラグ付き従属
変数を含まない静学的なモデルでは，これまでの議論と同様にして過少定式化のバイアスが生じ
る。また階差モデルでは，変数に観測誤差が含まれる場合に階差をとらないモデルよりも，バイア
スを増幅させることが知られている32)。それゆえ，操作変数によるバイアスの除去が必要になる。

先に示した階差モデル（FD）の右辺にラグ付き従属変数の階差を含め，誤差項と相関を持たな
い従属変数を操作変数に使うと，Anderson and Hsiao（1981,1982）の動学パネルデータモデル

31) ランダム効果モデルと固定効果モデルとの間のモデル選択は，ハウスマン検定の結果から固定効果モデルが選
ばれた。これは強度率でも同様の結果となった。

32) Hsiao（2003）や Arellano（2003）を参照。
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（FD2SLS）になる。このモデルにおいて個体効果は階差をとることで除かれている。個体効果が
モデルにないので，誤差項（時点 t と t-1 の階差）は時点 t-2 と t-3 における従属変数やそれら従
属変数の階差と相関しない33)。それゆえ，これらの変数を操作変数として使うことができる。従属
変数の階差 lwage−lwage をラグ付き従属変数（階差）lwage−lwage=Δlwage の
操作変数にすると以下の推定結果を得る。

Δlwage=−0.13

0.11

Δlwage+0.00228

0.00179

Δfre+0.446

0.15

Δmale

+0.122

0.0584

Δage−0.00131

0.00061

Δage
+0.376

0.115

Δuniv

+0.0092

0.0065

Δlserv （5）

FD2SLS においても度数率の係数推定値の符号は正となる。ただし有意水準 10％で有意ではない。

2.3.4 GMM による推定 これまでのモデルでは，度数率やその他の説明変数はみな「強い意味
で外生である（strictly exogenous）」と仮定され，説明変数がすべての時点の誤差項と相関しない
ことを前提にしている。しかし，受動的な観察データでこの仮定が満たされているとは言い難い。
また，本稿のデータはコーホートパネルデータであるため，階差をとるだけではコーホートの個体
効果を取り除くことができず，説明変数が同時点の誤差項と相関する。

この問題に対しては，Deaton（1985, p. 113, 121）が指摘するように，観測誤差を含む変数（er-
rors in variables）のモデルとして扱い，ダミー変数以外のすべての変数を同時点の誤差項と相関
する内生変数34)としてモデル化を行う。他方，階差モデルでは説明変数が過去の誤差項（階差）と
相関することを許容する「弱い意味での外生（weekly exogenous）」に仮定を緩めることができ
る。この下でラグ付き説明変数（水準）と誤差項（階差）の直交条件を識別制約として使い，一般
化積率法（GMM）により推定する方法が Difference GMM である。

モデルの特定化にはいくつかの条件があり，ラグ付き従属変数（階差）のラグ次数（lag），操作
変数として含める内生変数のラグ次数の上限（ma），それから操作変数として含める従属変数の
ラグ次数の上限（ma）を決めなければならない35)。以下は（lag, ma, ma）＝（2, 2, 4）とした
場合の，2段階推定量による推定結果である。

lwage= 0.0198

0.0878

lwage +0.0822

0.0555

lwage +0.012

0.00315

fre

33) このアイデアは Holtz-Eakin（1988）によって示された。Anderson and Hsiao（1981, 1982）の FD2SLS につい
ては，Hsiao（2003），Baltagi（2001）を参照。

34) ここで変数が内生変数であるとは，その変数が同時点を含めて過去の誤差項と相関することを指す。Camer-
on and Trivedi（2009, p. 289），StataCorp（2009, p. 34）を参照。

35) ラグ付き従属変数のラグ次数（lag）については，System GMM の推計で lwage－ の係数推計値が有意となる
ので lag=2 とした。3期まで含めると lwage－ の係数推計値は有意でなくなる。ma については（lag, ma ）
＝（2, 2）の特定化のうち，標準誤差が最も小さく，効率的に推定ができている ma =4 を選んだ。ma を選
択可能な2から8までの範囲で動かしても度数率の有意性や特定化のための検定の結果は質的に変わらない。
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+0.943

0.252

male +0.0135

0.0418

age −0.000119

0.000421

age


+0.403

0.186

univ +0.00541

0.00702

lserv （6）

度数率の係数推定値の符号は正で，有意水準1％で有意となる。
表3はモデルの特定化をチェックした結果である。ここでは誤差項（階差）の系列相関について

Arellano and Bond（1991）による m 検定，過剰識別制約に関する妥当性について Sargan 検定を
使ってチェックした36)。この特定化で重要なことはデータの数と操作変数の数との兼ね合いであ
る。操作変数の数が多すぎると，小標本の場合，GMM 推定量のパフォーマンスが落ちる37)。本稿
では年ダミー以外のすべての説明変数を内生変数としているので，内生変数のラグ次数の上限

（ma）を増やすと，操作変数の数が一挙に増える。表3の1から3列目までは ma を2から4
まで動かした結果である。2列目の操作変数の数をみるとコーホート数 136 に近くなっており操作
変数の数は「必要以上に多い」。3列目は操作変数の数がコーホート数を超えており推定結果は妥
当なものではなくなっている。

同時に，Arellano and Bover（1995）や Blundell and Bond（1998）らの System GMM による特定
化もチェックした。これは Difference GMM の識別制約にラグ付き説明変数（階差）と誤差項（水
準）の直交条件を加えて推計するものである。System GMM ではさらに操作変数の数が増えるの
で，（lag, ma, ma）＝（2, 2, 2）の特定化（4列目）でコーホート数の近くに達する。度数率の係
数推定値の符号は正となるが，有意でない。5列目では操作変数の数がコーホート数を超えてお
り，結果は妥当ではない。

表3の1列目と4列目にある Difference GMM と System GMM の推定結果を比較すると，度数
率の係数推定値の結果はロバストではない。これは Difference GMM の推定で弱操作変数（weak
instrument）の問題が発生している可能性を示唆する。従属変数の自己相関が1に近い場合に，
System GMM で追加される識別制約が有効に機能する。既に述べているように，lwage の自己相
関係数が1に近いので，この点からすると System GMM の推定が妥当である可能性が高い。ま
た，本稿の特定化ではダミー変数以外のすべての説明変数を内生変数とするので，ラグ次数の上限
を絞っても操作変数の数がかなり多くなる。これは Difference GMM にしても System GMM にし
ても同様である。Roodman（2009, p. 99）が指摘するように，この下では第1段階の推定で内生変
数への過剰なあてはめが生じている可能性がある。いずれにしても，自己相関の高い従属変数や多
数の内生変数を影響を考慮するにはより多くのデータが必要であり，コーホート数 136，時点数 10
のコーホートパネルデータではこのあたりが分析の限界であるように思う。

36) m1 検定と m2 検定の帰無仮説はそれぞれ「誤差項（階差）に1次の自己相関がない」と「誤差項（階差）に
2次の自己相関がない」である。m1 検定での棄却は誤差項（階差）に1次の自己相関があることを示唆する
が，誤差項（水準）が独立であっても階差をとることで誤差項（階差）の系列相関が生じるので，m1 検定での
棄却は特定化の誤りを意味しない。一方，m2 検定での棄却は特定化の誤りを意味する。Sargan 検定の帰無仮説
は「過剰識別制約が妥当」であり，棄却の場合，特定化の誤りを意味する。

37) Roodman（2009, p. 99）は，シミュレーション結果で操作変数の数を減らすとバイアスが減少したケースを報
告している。また，操作変数の数がパネルの個体数を超えた場合は「警告（xtabond2 warns）」，パネルの個体
数に近い場合は「必要以上に多い（generous）」としている。
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3 労災リスク削減の価値
以下では Difference GMM による推定を妥当とした場合に，労災リスク削減の価値（VSLI）が

どの程度の額になるか計算する。（6）式の度数率の係数推定値は，度数率の1単位の増加に対し
て賃金率が 100×0.012（％）増加することを意味する。したがって，この係数推定値に平均賃金率

（1時間当たり平均所定内給与額）を掛けると，度数率の 100 万分の1の減少に対する支払意志額
となる。平均賃金率は表1にある所定内給与額の平均値（283 千円）と所定内実労働時間の平均値

（165 時間）から求められる。労災リスク削減の価値（VSLI）は労災発生リスクの減少分に対する
支払意志額であり，その推定値は以下のように計算できる。

VSLI=
∂lwage
∂fre ×

wage
hour

×10 （7）
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Difference GMM（ma=4） System GMM（ma=2）

ma=2 ma=3 ma=4 ma=2 ma=3

lwage 0.0198 0.00278 -0.031 0.319＊＊＊ 0.3
（0.088） （0.091） （3.4） （0.037） （1.1）

lwage 0.0822 0.0569 0.0245 0.269＊＊＊ 0.273
（0.056） （0.057） （3.3） （0.05） （1）

fre 0.012＊＊＊ 0.00839＊＊＊ 0.0118 0.00237 0.00167
（0.0032） （0.0027） （0.25） （0.0045） （0.12）

male 0.943＊＊＊ 0.877＊＊＊ 0.827 0.335＊＊＊ 0.377
（0.25） （0.2） （20） （0.072） （2.3）

age 0.0135 0.0715 0.0854 0.116＊＊＊ 0.12
（0.042） （0.049） （0.73） （0.018） （0.43）

age -0.000119 -0.000692 -0.000813 -0.00127＊＊＊ -0.00129
（0.00042） （5e-04） （0.011） （0.00021） （0.0045）

univ 0.403＊＊ 0.486＊＊＊ 0.43 0.524＊＊＊ 0.57
（0.19） （0.16） （2.9） （0.098） （3.3）

lserv 0.00541 -0.000609 0.0014 0.00282 0.00185
（0.007） （0.0085） （0.33） （0.0045） （0.18）

操作変数の数 74 116 152 119 161
m1 検定 -3.05 -3.08 -0.227 -3 -0.401

［0.0023］ ［0.0021］ ［0.82］ ［0.00273］ ［0.689］
m2 検定 -0.217 -0.347 -0.0277 -0.961 -0.103

［0.828］ ［0.729］ ［0.978］ ［0.337］ ［0.918］
Sargan 検定 55.2 101 119 48.5 88.1

［0.616］ ［0.482］ ［0.859］ ［0.451］ ［0.537］

表3 GMM による推定結果。（ ）内の数値は Windmeijer による異分散性とコーホート内の相
関に対してロバストで，小標本でのバイアスを調整した標準誤差。［ ］内の数値は帰無仮説の
下での検定統計量の p 値。ma，ma はそれぞれ操作変数として含める従属変数，内生変数の
ラグ次数の上限を表す。lwage と lwage はそれぞれ1期と2期のラグ付き従属変数。＊＊＊ は
有意水準1％，＊＊ は5％で有意であることを表す。すべての特定において年ダミーを外生変数
として含む。



=0.012045×
283.192
164.993 ×10

=20673（千円）
次に，度数率の推定値 0.012 とその標準誤差 0.00315 の下で 95％信頼区間を求めると，

［0.00586, 0.0182］となる。したがって，VSLI の 95％信頼区間はこの上限と下限にそれぞれ（平
均賃金率）×10 を掛けて

［10065, 31282］ （千円） （8）
と求められる38)。

Ⅳ 結論

本稿では「賃金構造基本統計調査」から求めた賃金率と「労働災害動向調査」の労災リスクの変
数を産業別・企業規模別にマッチングさせ，2010 年代を観測期間とするコーホートパネルデータ
を作成した。このデータではコーホート間の比較だけではなく，コーホート内の時間的な変動を分
析できる。コーホート間の分析では，日本の労働市場におけるこれまでの先行研究と同様に，労災
リスクが高い賃金によって補償される関係にはないことを確認した。一方，コーホート内の分析で
は，FE，FD，FD2SLS，System GMM のいずれのモデルにおいても度数率の係数推定値の符号は
正となったが，これらの推定値は有意水準 10％で有意ではない。Difference GMM で推計すると，
労災リスクの1単位の増加に対して賃金率が 1.2％増加するという推定結果となった。ただ，この
結果は異なる動学モデルの特定化に対してロバストではないことに留意する必要がある。Differ-
ence GMM で得られた係数推定値から労災リスク削減の価値を推定すると 2,067.3 万円，その
95％信頼区間は 1,006.5 万円から 3,128.2 万円までの区間となった。本稿の結果は賃金と労災リス
クの時間を通じた変動の中に補償賃金仮説と整合的な証拠がみつかる可能性を示唆する。
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