


























14 季刊 住宅土地経済 2025年夏季号 №137

表2 ウィーンの建築規制コード

図2 建築規制で分類した取引データの位置

コード 規制内容

I
最低高さ2.5mかつ最大 9 m以下、ただし前面の道路幅プラス 2 ｍを超えな
い高さ。

II
最低高さ2.5mかつ最大12m以下、ただし前面の道路幅プラス 2 ｍを超えな
い高さ。

III
最低高さ 9 mかつ最大16m以下、ただし前面の道路幅プラス 3 ｍを超えない
高さ。

IV
最低高さ12m。前面道路幅が15m以下の場合は、ただし前面の道路幅プラス
3 ｍを超えない高さ、15m以上の場合はプラス 4 mを超えない高さ。いずれ
の場合も最大高さ21m。

V 最低高さ16m。最大高さは前面道路幅の倍もしくは26mの小さな方。

VI 最低高さ26m。最大高さは前面道路幅の倍を超えない範囲。

が小さなものほど低層で、大きなものほど高層

になる。

2.2 説明変数
上述の通り、説明変数にはさまざまなデータ

を用いたが、各不動産取引の地点から道路ネッ

トワーク沿いに300mの範囲を「近隣」として
定義し、各取引地点に対して GISを用いて
データセットを作成した。ここでいう「道路ネ

ットワーク沿い」とは、取引地点の目の前の道

路から、道路の経路沿いに300mとなる点を結
んだ等値線の範囲内である。300mとはおおむ

ね徒歩5分の範囲に相当す
るが、ウィーンの場合は標

準的な街区のブロック3～
4つ程度の距離に該当する
ほか、路面電車やバスの停

留所の間隔とも近く、地下

鉄の平均的な駅間距離の半

分程度である。日常生活の

中で多くの人々がほぼすべ

て歩いて移動する範囲に該

当する。

使用した説明変数とデー

タの出典を以下に示す。表

1に記載したデータは対応
を A-Kのコードで示した｡
また表3にこれらの要約統
計量をまとめている。

○道路表面の舗装材：範

囲内の道路面積、その

うち30㎞/hゾーンか
つ歩行者用スペース

(歩道など)、緑化ス

ペース（芝生など)、

美観の良いもの（石畳

など）の面積と割合を

算出。【表1‒G, H】
○土地利用の多様性の指

標（Herfindahl-Herschman Index; HHI）【表
1‒Kから定義に基づいて計算】
○都市アメニティ:
公有地上の樹木の本数【表1‒C】
・公園面積（緑地および子供の遊び場など)

【表1‒D】
・レストランの件数（魅力的なアメニティの

代理変数）【商工会データ】

・街灯の数（安全性の代理変数）【表1‒F】
○取引地点の道路のデータ

・歩道幅が既存適格か（>2m）【表1‒E】
・幹線道路沿いか否か【表1‒Hから各土地取
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表3 推定に用いたデータの要約統計量

変数 略称（変数名） 平均 最小値
分位点

中央値
分位点

最大値

単位面積当たりの土地取引価格（物価調整
済み）［Euro/m2］

PRICE_m2

敷地前歩道幅 以上の場合 未満
の場合

SIDE_WID

敷地前道路種別
国道・州道（幹線道路）

ROADCLASS

取引地点の公共交通サービス水準
最低水準､ 最高水準

PTSQL

公園面積 2］ PARK_Area

飲食店の数 REST_NUM

樹木の本数［10trees］ TREE_NUM

当該箇所の人口密度［1000piople/m2］ POPDEN2021

当該箇所の該当の数［10lights］ LIGHT_NUM

道路面積 2］ PAVEMENT
×

自動車の速度制限が30km/h以下の道路の
歩行者向けスペースの面積（A） 2］

PAVEMENT_
W

美観のよい舗装面積（B） 2］
PAVEMENT_
BEA

×

緑化された道路面（C） 2］
PAVEMENT_
GR

上記Aの全体の道路面積に対する比率
PAVEMENT_
W_tempo30_
ratio

上記Bの全体の道路面積に対する比率
PAVEMENT_
AES_ratio

× ×

上記Cの全体の道路面積に対する比率
PAVEMENT_
GR_ratio

×

土地利用の多様さ指数（HHI） Landuse_HHI

高所得エリアのダミー変数 LUX_dummy

引地点について判断】

○その他のデータ

・人口密度：取引地点が属する人口集計小単

位の人口密度【政府統計データ】

・公共交通サービス水準：取引地点のオース

トリア標準による公共交通サービス水準

【表1‒I】

なお最後のオーストリア標準による公共交通

サービス水準は、オーストリア全土の鉄道とバ

スの駅・停留所を発着するサービスの種別と頻

度により I～VIIIの8段階に分類したうえで

(停留所クラス)、さらに停留所クラスと経路沿

いの歩行距離に応じて A～Gとその外側（無
印）の8段階にエリアを分類したものである。
ウィーン市内は市街地のほぼ全域が A～Dに
該当する。最高ランクの Aを1に、最低ラン
ク Gを7と変換している。詳細については、
Laa et al.(2022）を参照されたい。

2.3 推定に用いたモデル
広く用いられているヘドニック・アプローチ

を取り、以下の式でモデル推定を行なった。こ

のうち Yは被説明変数である1平方メートル
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表4 モデル1推定結果

注）有意水準を示す記号は ***p <0.001；**p <0.01；*p <0.05；†p <0.1.である。

モデル
モデル 1 - 1
（全データ）

モデル 1 - 2
（変数削減法）

変数 係数 標準誤差 係数 標準誤差

(切片) 5,453 9,794 5,461 0.099 ***
敷地前道路種別 -0.059 0.034† -0.064 0.033†
敷地前歩道幅 -0.011 0.013
公園面積 -0.019 0.013 -0.013 0.013
飲食店の数 0.050 0.025 * 0.049 0.025 *
人口密度 0.052 0.019 ** 0.054 0.019 *
街灯の数 0.023 0.023
樹木の本数 0.025 0.016
舗装道路面積 0.076 0.025 ** 0.106 0.019 ***
歩行者スペースの面積比率 0.010 0.015
緑化された舗装面比率 0.022 0.014 0.023 0.014†
美観的舗装面比率 0.037 0.016 * 0.038 0.016 *
土地利用の多様性 0.022 0.014 0.020 0.013
土地利用の固定効果 Yes Yes
区の固定効果 Yes Yes
建築規制の固定効果 Yes Yes
取引年の固定効果 Yes Yes
固定効果公共交通サービス水準 Yes Yes
土地種目の固定効果 Yes Yes
公共交通サービス水準と区の交差項 Yes Yes
決定係数（自由度補正済み） 0.3854 0.3852
N 3376 3376

当たりの土地取引価格、Xは土地価格に影響を

与える可能性のある説明変数のベクトル、αお

よびδは推定する回帰係数、μは時間固定効果､

εは誤差項である。

logY=α+δX+μ+ε

モデルは、以下の3通りの推定を行なった。
それぞれに対して、全説明変数での推定と、変

数削減法で有意でない説明変数を順次削減して

推定する2通りの方法で推定した。
[モデル1］すべての土地取引地点をまとめた
データを用いた推定

[モデル2］建築規制により層化した推定（I
および IIの低層建築物のみ建設可能なエリ
アと、III～VIの中高層建築物が建設可能な
エリアで層化)

[モデル3］実際の土地利用により層化した推
定（住宅と、商工業の土地利用に層化)

3 モデル推定の結果

表4にモデル1の推定
結果を示す。モデル1‒1
はすべての説明変数で推

定した結果、1‒2は変数
削減法で推定した結果で

ある。

モデル1‒1、1‒2ともに
有意な正の係数が、飲食

店の数、人口密度、舗装

道路面積、美観のよい舗

装面積に対して推定され､

さらに正の係数が幹線道

路に面しているか否か

(敷地前道路種別）に対

して10%の有意水準で推
定された。また変数削減

を行なわなかったモデル

1‒1では、弱い正の係数
が、緑化された道路面積

比について推定されたが、土地利用の多様性に

ついては有意ではない結果となった。

表5にモデル2の推定結果を示す。モデル2
は、対象となる土地取引地点を、低層建築のみ

が許可されているエリア（建築規制 I, II, III,
IV）と、高層建築も可能なエリア（建築規制
V, VI）に分けて推定したものである。モデル
2‒1と2‒2は低層建築のみが可能なエリア、モデ
ル2‒3と2‒4は中高層建築が可能なエリアで、先
ほどと同様に全データと変数削減法での推定結

果である。

モデル2の推定結果で特筆されるのは以下の
3点である。第一は歩行に適した道路空間の比
率（歩行者スペースの面積比率）が低層エリア

では正の係数が推定されているものの、中高層

エリアでは負の係数の推定となっている点であ

る。第二は、レストランの数（飲食店の数）は

正の係数がモデル2‒4（中高層エリア）に対し
てのみ10%の有意水準で推定されている点、第
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表5 モデル2推定結果（建築規制による層化)

注）有意水準を示す記号は ***p <0.001；**p <0.01；*p <0.05；†p <0.1.である。

モデル
低層建築のみが可能なエリア 中高層建築が可能なエリア

モデル 2 - 1
（全データ）

モデル 2 - 2
（変数削減法）

モデル 2 - 3
（全データ）

モデル 2 - 4
（変数削減法）

変数 係数 標準誤差 係数 標準誤差 係数 標準誤差 係数 標準誤差
(切片) 5,511 23.00 5,530 13.33 5,670 0.204 *** 5,662 0.190 ***
敷地前道路種別 -0.059 0.040 -0.057 0.039 -0.040 0.067
敷地前歩道幅 -0.011 0.014 -0.003 0.040
公園面積 -0.029 0.014 * -0.032 0.014 * 0.114 0.060† 0.114 0.059†
飲食店の数 0.066 0.057 0.077 0.057 0.052 0.032 0.050 0.029†
人口密度 0.055 0.025 * 0.058 0.024 * 0.060 0.032† 0.058 0.030†
街灯の数 0.001 0.022 0.030 0.029
樹木の本数 0.066 0.018 *** 0.075 0.017 *** -0.097 0.043 * -0.090 0.043 *
道路面積 0.031 0.030 0.145 0.044 ** 0.164 0.039 ***
歩行者スペースの面積比率 0.035 0.016 * 0.038 0.016 * -0.054 0.027  * -0.056 0.027 *
緑化された舗装面比率 0.018 0.015 0.018 0.015 0.001 0.045
美観的舗装面比率 0.044 0.018 * 0.044 0.018 * -0.010 0.037
土地利用の多様性 0.033 0.015 * 0.033 0.015 * -0.030 0.044

土地利用の固定効果 Yes Yes Yes Yes
区の固定効果 Yes Yes Yes Yes
建築規制の固定効果 Yes Yes Yes Yes
取引年の固定効果 Yes Yes Yes Yes
固定効果公共交通サービス水準 Yes Yes Yes Yes
土地種目の固定効果 Yes Yes Yes No
公共交通サービス水準と区の交差項 Yes Yes Yes Yes

決定係数（自由度補正済み） 0.3026 0.3028 0.3892 0.3933
N 2594 2594 782 782

三は土地利用の多様さ（土地利用の多様性）は

モデル2‒1と2‒2の低層建築のみのエリアで正の
係数が推定されている点である。

表6にモデル3の推定結果を示す。先ほどの
モデル2は土地利用規制、特にウィーンで用い
られている建物の高さ規制に応じて分類したも

のだが、モデル3は実際の土地利用を基にして
分類したものである。モデル3‒1と3‒2は住宅地
域のデータ、モデル3‒3と3‒4は商工業地域の
データで推定した結果である。モデル1、2の
場合と同様に全データでの推計結果と変数削減

法による結果を示している。なお商工業地域の

データはサンプルとなる取引データの数が257
件とやや少なく、この点は注意を要する。

モデル3の結果で特記すべきことは、土地利
用の混合度合い（土地利用の多様性）は、住宅

地区では正の係数が推定されているが、商工業

地域では負の係数が推定されている点である。

HHIは単一の土地利用が独占する程度を表す
ため、指数が大きいほど土地利用が単調である

ことを示す。したがって、住宅地では土地利用

が多様なほど土地取引価格は減少し、商工業地

域では土地利用が多様なほど土地取引価格は増

加することが結果から示唆される。また、近隣

のレストランの数（飲食店の数）は住宅地での

み正の係数の推定となっている。

4 考察とまとめ

本研究のモデル推定結果からはさまざまな示

唆を得ることができる。ウォーカビリティ向上

に資する要素は、基本的に土地取引価格にプラ

スに反映されている点であるが、この点は直観

とよくあう。しかし、特に重要な示唆は、その

評価の大小は地域の状況によって異なっている

可能性があるという点である。モデル2や3の
推定結果は、2～3階建て程度の低層建築物の
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表6 モデル3の推定結果（土地利用による層化)

注）有意水準を示す記号は ***p <0.001；**p <0.01；*p <0.05；†p <0.1.である。

モデル
住宅地域 商工業地域

モデル 3 - 1
（全データ）

モデル 3 - 2
（変数削減法）

モデル 3 - 3
（全データ）

モデル 3 - 4
（変数削減法）

変数 係数 標準誤差 係数 標準誤差 係数 標準誤差 係数 標準誤差

(切片) 5,621 0.086 *** 5,639 0.086 *** 5,327 3,449 5,509 0.160 ***
敷地前道路種別 -0.075 0.044† -0.072 0.043† 0.064 0.110
敷地前歩道幅 -0.027 0.016† 0.024 0.016 -0.016 0.051
公園面積 -0.029 0.018 0.212 0.144 0.118 0.102
飲食店の数 0.088 0.046† 0.131 0.046 ** -0.092 0.304
人口密度 0.025 0.022 * 0.036 0.106 0.111 0.073
街灯の数 0.051 0.039 0.148 0.203
樹木の本数 0.049 0.019 ** 0.070 0.017 *** -0.160 0.120 -0.080 0.087
道路面積 0.037 0.032 -0.031 0.118
歩行者スペースの面積比率 0.025 0.021 0.001 0.035
緑化された舗装面比率 0.045 0.015 ** 0.048 0.014 *** -0.010 0.050
美観的舗装面比率 0.019 0.022 0.035 0.021† -0.096 0.160
土地利用の多様性 0.037 0.016 * 0.049 0.015 ** -0.140 0.055 * -0.208 0.054 ***

土地利用の固定効果 Yes Yes Yes No
区の固定効果 Yes Yes Yes No
建築規制の固定効果 Yes Yes Yes Yes
取引年の固定効果 Yes Yes Yes Yes
固定効果公共交通サービス水準 Yes Yes Yes No
土地種目の固定効果 Yes Yes Yes No
公共交通サービス水準と区の交差項 Yes Yes Yes No

決定係数 0.4296 0.4264 0.4855 0.4788
N 2157 2157 257 257

みから構成されるエリアと、それ以上の中高層

建築物の建設が可能なエリアでは、評価のされ

方が異なっていることを示唆している。同様に､

住宅地と商工業地域でも評価のされ方が異なる

ことが示唆される。

特に、道路空間の歩きやすさを示す、道路面

積、歩行者用の道路面積の比率、緑化や美観の

よい舗装面積比率を例にとると、低層建築物の

みが許可されるエリアや、住宅地区のほうが、

土地取引価格の中でより高く評価される傾向が

みられる。また樹木やレストランなどの都市ア

メニティについても同様である。このようなウ

ォーカビリティの要素はさまざまな既往の研究

が指摘する要素であるが、ウィーンでは主に低

層の住宅地でより高く評価される傾向があるこ

とを本研究の結果は示唆している。一方で中高

層建築が可能なエリアについては、公園面積や

道路面積が取引価格に対してプラスの影響を与

えており、不動産取引における周辺環境の評価

にあたって高層階からの眺望などの異なる視点

が加わることや、ウォーカビリティの評価自体

に対しても、近隣の街路だけでなくより広域の

道路や公園まで足を延ばすなど、低層建築居住

者と中高層建築居住者との間での異なるライフ

スタイルが影響している可能性が考えられる。

土地利用の多様さでも同様であり、モデル3‒
1と3‒3の結果からは、住宅地では単一の土地
利用のほうがより高く評価され、商工業地では

混合的土地利用のほうがより高く評価されてい

ることが示唆される。この結果は一見すると、

土地利用が多様で混合的な街区のほうが住民の

ウォーカビリティが増すという既往の文献と整

合しないように思われる。しかし本研究におけ

る被説明変数は単位面積当たりの土地取引価格

であり、混合的土地利用のマイナスの側面、例

えば騒音や振動、あるいは人通りの多さといっ



ウォーカビリティと土地取引価格の関係 19

た影響の可能性が、住宅地においてより強く不

動産取引価格に反映されている可能性が考えら

れる。

また、飲食店の数はウォーカビリティの文脈

でさまざまな文献で指摘される事項の一つであ

るが、これもやはり低層・住宅地でより土地取

引価格に強く反映される傾向が示唆された。ウ

ィーンでは低層建築物のみのエリアは主に住宅

地域であり、中高層建築物の建設が可能なエリ

アは、集合住宅として住宅地域となるケースも

あるが、その場合でも低層階は店舗やオフィス

など、中高層のフロアを住宅とするといった混

合的な使われ方となることが多い。その意味で､

既往の研究などでウォーカビリティの要素とし

て挙げられているものが、低層・住宅地という

文脈に比較的特化しているものである可能性が

指摘されよう。ウォーカビリティ向上が最初に

課題となり研究対象となったのは、都市密度が

ヨーロッパや東アジアと比べて低く、戸建て住

宅が広がる低層な地区が多い北米であり、その

環境が影響している可能性も考えられるだろう｡

ただし、この研究で取り扱ったのはあくまで

土地取引においての評価であり、中高層建築物

からなる都市ではウォーカビリティの高さが別

の形で評価されている可能性も考える必要があ

る。特に、ウォーカビリティとの関連では、本

稿で紹介する研究と時期を同じくして大きく進

展した「15分都市」(主に欧州）あるいは「20
分都市」(主に豪州）の議論がある。ここでの

議論の中心になるのはMoreno（2020）などに
あるように、さまざまな都市機能への近接性、

多様な人々の共生・混在性、適度な都市施設や

緑地・樹木などの密度、そしてデジタル技術も

駆使した各種サービスの遍在性といった点であ

る。また、交通の観点からは施設やサービスの

アクセシビリティに重点を置いた政策的議論も､

本研究と時期を同じくして進んだ（ITF2024)｡
いずれも不動産の取引に当たって考慮されうる

事柄ではあるが、これらとの関連は将来のさら

なる研究課題であろう。

また、本研究は更地の土地取引のデータを用

いており、建物付き取引や賃貸の価格は含まれ

ていない。したがって購入者の評価はあくまで

建物を建てる前の時点での評価であることには

留意する必要がある。建物付き取引や賃貸の価

格は今後の課題であり、データの整備や公開が

なされるかどうかにかかっている。また、本研

究は歴史が長く、高層建築が比較的厳しく制限

されているウィーンを対象としたが、近年急速

に高層化が進んだアジアの大都市など、建築や

交通の形態が異なる地域を対象とした分析も将

来の研究課題である。
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武藤祥郎・菅澤翔之助・鈴木雅智

時空間地球統計モデルによるヘドニック
不動産価格推定

はじめに

ヘドニック推定を用いて不動産価格を説明数

するモデルについては、Rosen（1974）らが定
式化したヘドニック・モデルの理論的基盤に基

づき多くの研究が行なわれてきた。Kanemoto
(1988）が当時のこうしたヘドニック・アプ
ローチの性質を「特に魅力的」と表現している

ように、潜在的な理論的・実証的バイアスが多

く注意が必要ではあるものの、インフラ整備や

環境変化、不動産価格に影響を与えるその他の

要素を含む説明変数から一定の効果を抽出する

ことが行なわれてきた。

本研究1)は、説明変数の係数と時空間分散共

分散行列の推定を行なうことを通じ、推定され

たヘドニック・モデルにおける不動産価格の予

測性能を向上させることに成功した。その主要

な戦略は、推定モデルに「空間効果」を組み込

み、説明変数の説明できない効果が空間的な近

接性と相関している可能性があることを利用し

ている。

1960年代後半から1970年代にかけて、このよ
うな空間的相互作用を探るための統計学の研究

が進んだ。例えば、Ord（1975）は、空間的自
己相関の存在を仮定し、空間的重み行列を介し

てある出力を推定するために最尤推定量を使用

している。Jean Paelinck教授は「空間計量経
済学」という言葉を作り、空間計量経済モデル

を規定するための原理を指摘した（Paelinck
1978)。彼は教科書の中で、空間的自己相関を

組み込んだ仕様推定を発表し、いくつかの実証

結果も載せている。そして、ここ数十年の空間

自己相関の分析における急速な進歩に見るよう

に（Anselin and Bera1998、LeSage and Pace
2009など参照)、空間自己相関を考慮した分析
手法は、多くの研究分野で登場し、蓄積されて

きた。

これらの手法はヘドニック不動産価格分析に

も適用されており、GLSや最尤法、あるいは
説明変数や誤差項に関する統計的仮定に適した

他の方法を用いて推定した空間重み行列を適用

するなどの手法を取ってきた2)。

本研究では、これらいわゆる「空間計量経済

モデル」とは異なり、｢地球統計学」(Geostat-
ics）と呼ばれるモデルを採用している。地球
統計学は、その名前が示すように、もともとは

地球科学で使われていたものであるが、最近で

は生態学や健康科学など他の自然科学にも応用

されている3)。

不動産価格データの特徴の一つは、政府統計

のように一度に把握できないことである。その

代わり、取引は一定の地理的エリアと時間枠の

中で空間的にも時間的にもランダムに発生し、

取引ごとに別々に記録される。本研究では、時

空間ウェイト行列に基づくヘドニック不動産価

格分析を実施し、さまざまな場所や時点で発生

する不動産取引における分散共分散関係を明示

的にモデル化し、データ中の他の場所や期間に

適用することに成功した。

ヘドニック価格分析におけるもう一つの課題
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は、予測値の確率的分布である。つまり、不動

産価格が統計的に推定・説明できたとしても、

決定論的な予測値を得ることは不可能である。

言い換えれば、推定されたモデルに基づいて予

測を行なう場合には、必ず一定の確率分布が存

在するが、このような確率分布を適切に推定す

るため、ベイズMCMC推定を用いて地球統計
モデルを推定し、対象となるパラメータの事後

確率密度を求めることを可能にした4)。

これを基に、ベイズ・クリギングとして知ら

れる空間補完の手法により、推定モデルから導

かれるサンプルの外の地点における不動産価格

の確率分布を予測することができる。

さらなるメリットとして、本研究で推定され

たパラメータの事後確率密度を「空間減衰率｣

に直接変換することができ、データセットにお

ける不動産価格とさまざまな空間距離の相関を

示すことが可能となっている。

本稿の構成は以下の通りである。第1節では､
本研究で採用した時空間地球統計モデルを定式

化し、不動産価格分析の推定を可能にするス

ケールパラメータを導入する。第2節では、
データの性質を理解するために必要なデータと

地域的背景について述べる。第3節では結果を
推計する。推定されたモデルのある特徴につい

ては、特定のデータセットに関連して紹介・分

析されているが、このモデルは他の不動産市場

における多くの設定に適用することができる。

このような拡張可能性については、結論の節で

述べる。

1 地球統計学による推定モデル

地質学をはじめとする地球科学の分野では、誤

差項の相関を調整するのではなく、潜在的な空

間的不均質性を表現するために空間効果を介し

て統計モデルに地理的情報を組み込み、空間的

自己相関のもとで関心のある未観測変数の推定

を扱う。Gelfand et al. (2003）および Banerjee
et al.(2014）に従い、本研究では空間効果を用
いた以下の回帰モデルを採用した。

y=Xβ+ω+ ε ⑴

ここで、

ε~N 0, τI ω ~N 0, σH ϕ, δ  

y= y, …, y 

は不動産価格の n次元ベクトル、Xは説明変
数の n×p行列、Iは n×nの恒等行列、εと ω

はそれぞれ相互に独立な誤差項と時空間効果で

ある。そして H ∙ は時空間相関行列で、 i, j 要

素は空間相関 ρ s−s;ϕ と時間相関 ρ t−t;δ 

を含む。

ここで ρは、未知の範囲パラメータ ϕを含

み、典型的な相関関数のオプションには、以下

のようなガウス相関 ρなどがある。

ρ s−s;ϕ 

=exp −||s−s|/ϕ  ⑵

同様に、取引に関する時間的情報に対応する

ため、未知の時間範囲パラメータ δ を追加導

入し、同様のガウス相関 ρとしては、

ρ t−t;δ =exp −|t−t|/δ  ⑶

などが定義される。
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このように、H ∙ の i, j 要素は、範囲パラ

メータ ϕと δ、つまり、それぞれ地理的差異と

時間的差異に対する重みを表すものであり、あ

る二つの取引において、時間的距離が大きくな

ると相関の度合いは小さくなる。また、同時刻

の取引であっても、空間的距離が大きくなると

相関の度合いは小さくなることを示す5)。

⑴式において、ωは空間効果と時間効果のベ

クトルであり、yの限界分布はN Xβ, τI+

σH ϕ, δ である。⑴式を推定するためには、

MCMCによるベイズ手法が広く採用されてお
り（例えば、Banerjee et al.2014）未知のモデ
ルパラメータ β, σ, τ, ϕ, δ  の事前分布を導入し

た後、未知パラメータの事後分布は次のように

与えられる。

π β, σ, τ, ϕ, δ|y 

∝π β, σ, τ, ϕ, δ  p y; Xβ, Σ  ⑷

ここでπ β, σ, τ, ϕ, δ は事前分布であり､p y; Xβ, Σ 

はN Xβ, Σ Σ=σH ϕ +τIの確率密度関数であ

る6)。

未知のパラメータ β, σ, τ, ϕ, δ  の事後標本を

生 成 す るMCMCア ル ゴ リ ズ ム は、β と

(σ, τ, ϕ, δ）の完全条件付き分布から無作為標

本を反復的に生成することからなる。ここで β

の完全条件付きは、次式で与えられる。

β|σ, τ, ϕ, δ, y~N Dβ dβ, Dβ  ⑸

ここで、Dβ= XΣX+Vβ
 



dβ=XΣy+Vβ
β

σ, τ, ϕ, δ の完全条件付き分布の対数値は以

下の通りであり、これらは、ランダム・ウォー

クMetropolis-Hastings（MH）アルゴリズムを
実行して生成される。

−
1
2  y−Xβ 

∝logπ σ, τ, ϕ, δ −
1
2 log Σ  

−
1
2  y−Xβ Σ y−Xβ 

⑹7)

また、空間誤差項 ω の事後標本は以下の条件

付き分布から生成される。

ω|β, σ, τ, ϕ, δ, y~N Dω dω, Dω ,

ここで、

Dω= σH ϕ, δ +τI 

dω=τ y−Xβ  ⑺

2 データ

本研究では、東京都心から南へ50㎞に位置す
る横須賀市の不動産データを用いた。横須賀市

は、東西約7.1㎞、南北約6.5㎞の菱形のコンパ
クトな市域にさまざまな住宅地が存在する。

データを用いる地域としての横須賀市の特徴

は、市域における不動産価値の多様性にある。

具体的には、市の一部は、｢谷戸」と呼ばれる

丘陵地の一角であり、住宅地への車でのアクセ

スが困難となっているほか、空き家が多く発生

している。他方、市の西端には、新しく形成さ

れた高級住宅団地があり、公共施設や研究所も

あるほか、東京湾岸の一部では、子育てに適し

た住環境が整っている。

本究では、不動産業者向けのデータベースで

ある不動産情報ネットワークシステム

(REINS）から提供された、物件情報を共有す
る戸建て住宅の物件レベルの取引データを使用

した。本分析では、2016年から2019年の間に購
入・売却された新築・中古一戸建て住宅のデー

タを用い、サンプルサイズは合計1136件である｡
表18)はサンプル全体の要約統計であり、価格､
各取引建物の築年数や建物・床面積などの物件

固有の特徴が含まれている。

データは、物件レベルの空間変数として、最

寄り駅へのアクセス等に関する変数を用いたほ

か、1960年代から2010年代までの各年代の居住
密集地区（DID）における開発の建設期間を詳
細に示すデータを含む。また、災害リスクを表

す指標として、土砂災害と一定レベルの津波浸

水のリスク範囲情報が含まれている9)。

3 推定結果

3.1 説明変数の係数の推定
OLSモデルと地理統計モデルを比較するた
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表1 物件に係る記述統計量

変数 平均値 標準偏差 最小値 最大値

取引価格［万円］
経度
緯度
新築ダミー
物件築年数［年］
床面積［m2］
土地面積［m2］
登録取引日（年換算）

2358.770
139.670
35.252
0.367
15.934
101.338
160.648
2.088

1096.485
0.033
0.026
0.482
15.525
28.788
190.204
1.111

110.000
139.592
35.193
0.000
0.000
43.740
43.250
0.000

8500.000
139.736
35.321
1.000
49.000
357.480
4785.790
3.973

表2 サンプル内推定の結果・パフォーマンス
（サンプルサイズ：1136）

説明変数

モデル（ 1） モデル（ 3） モデル（ 5）

OLS 地球統計モデル OLS 地球統計モデル OLS 地球統計モデル

推定値 標準偏差 推定値 標準偏差 推定値 標準偏差 推定値 標準偏差 推定値 標準偏差 推定値 標準偏差

個別不動産の特性変数

新築住宅
不動産の築年数 ［年］/10
（不動産の築年数 ［年］/10）²
床面積 ［m²］/100
（床面積 ［m²］/100）²
土地面積 ［m²］/100
（土地面積 ［m²］/100）²
登録取引日（年換算）
最寄りの駅までの徒歩時間 ［分］
最寄りの駅までのバス（仮） 

-0.112
-0.744
0.076
0.289
-0.003
0.141
-0.004
-0.004
-0.025
-0.393

(0.106)
(0.087)
(0.017)
(0.024)
(0.001)
(0.027)
(0.001)
(0.023)
(0.004)
(0.071)

0.079
-0.661
0.062
0.205
-0.003
0.164
-0.004
-0.010
-0.020
-0.421

(0.085)
(0.069)
(0.013)
(0.021)
(0.001)
(0.022)
(0.001)
(0.018)
(0.006)
(0.128)

0.039
-0.675
0.065
0.160
-0.001
0.204
-0.009
0.007
-0.033
-0.685

(0.080)
(0.067)
(0.013)
(0.019)
(0.001)
(0.036)
(0.002)
(0.014)
(0.006)
(0.132)

0.078
-0.655
0.062
0.178
-0.002
0.181
-0.007
0.007
-0.031
-0.666

(0.092)
(0.076)
(0.015)
(0.023)
(0.001)
(0.041)
(0.002)
(0.019)
(0.008)
(0.166)

0.037
-0.694
0.068
0.169
-0.001
0.189
-0.008
-
-0.035
-0.724

(0.080)
(0.067)
(0.013)
(0.019)
(0.001)
(0.036)
(0.002)
-

(0.006)
(0.133)

0.063
-0.684
0.067
0.189
-0.002
0.167
-0.006
-
-0.031
-0.677

(0.097)
(0.081)
(0.016)
(0.024)
(0.001)
(0.043)
(0.002)
-

(0.008)
(0.170)

地域変数

津波浸水リスク（ 3 メートル超）
土砂災害リスク
開発年代

-
-

-
-

-
-

-
-

-0.096
-0.101

(0.108)
(0.041)

-0.002
-0.110

-0.135
-0.049

(0.011)
(0.088)

-0.108
-0.041

0.034
-0.095

(0.139)
(0.052)

No No Yes Yes Yes Yes

年月次ダミー
地区ダミー
地区レベル変数

No
No
No

No
No
No

No
Yes
Yes

No
Yes
Yes

Yes
Yes
Yes

Yes
Yes
Yes

定数項 0.822 (0.190) 1.377 (0.191) 1.905 (0.297) 1.847 (0.427) 1.880 (0.307) 1.852 (0.442)

誤差構造の説明変数

τ
σ
φ
δ

-
-
-
-

-
-
-
-

0.224
0.710
3.521
9.957

(0.024)
(0.030)
(0.518)
(3.716)

-
-
-
-

-
-
-
-

0.159
0.542
1.395
4.848

(0.029)
(0.027)
(0.323)
(1.832)

-
-
-
-

-
-
-
-

0.174
0.533
1.188
3.498

(0.031)
(0.022)
(0.227)
(2.771)

予測値の性能

R²（サンプル内）
MSE（サンプル内）

0.617
0.460

0.990
0.012

0.850
0.180

0.998
0.003

0.857
0.171

0.997
0.004

めに、前節で述べたデータを用いて、横須賀市

の戸建て住宅の取引価格を説明変数として推定

した結果が表210)である。
説明変数の係数の事後標準誤差を見ると、地

球統計モデルの係数の事後標準誤差は、物件レ

ベルの空間変数（地区レベルの変数と駅までの

徒歩時間を含む）の OLS推定よりも大きい。
このように、空間的に相関があると考えられる

空間効果のある説明変数の OLSによる標準誤
差が大きくなる傾向は、そのような変数のヘド

ニック推定係数の標準誤差が、空間的な自己相

関を考慮しない場合に過小評価される可能性が

あることを反映している。築年数、床面積、土

地面積のような物件固有の説明変数に関しては､

そのような過小評価は観察されていない。

3.2 地球統計学に基づくベイズ・クリギングと
標本外予測
地球統計モデルは、説明変数の効果と時空間

効果を別々に判断することで、統計的に健全な

モデルを提供するのに有効である。このモデル

は、不動産鑑定評価など、予測の確からしさが

問われる場面で特に有効である。具体的に言う

と、ベイズMCMCを用いて推定された地球統
計モデルは、データと比較的非情報的（Non-
informative）な事前分布を条件として、さま
ざまな形の事後密度、つまり確率的な密度を提

供する。

こうした推定の有用なアウトプットの一つと
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図1 各地点における価格事後分布

価格に与える空間的影響（単位：1000 万円）

価
格
事
後
分
布

（a）丘陵地
（b）中間的住宅地
（c）高級住宅地
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図2 空間効果のサーフェス・プロット

して、あるサンプル外の点（k）における未観

測の空間効果（ω）の条件付き分布であり、

これは以下の式で定義される。

ω|ω, β, σ, τ, ϕ, δ, y

~N
z ϕ, δ H ϕ, δ ω,

σ−σz ϕ, δ H ϕ, δ  z ϕ, δ    ⑻

したがって、Banerjee et al.(2014）と同様に
ωの事後平均値が導かれる。

E[ω ω, β, σ, τ, ϕ, δ, y 

= σZ ϕ, δ  Σ y−Xβ  ⑼

⑼式を用いれば、空間効果（ω）の値は、空

間的、時間的データ点を問わず求めることがで

きるが、ここでは時点を2019年末という期間に
固定したうえで、地点の緯度経度情報を用いて､

特定地点の ωの事後分布を求めると、図2に
示すように、(a）丘陵地、(b）中間住宅地、
(c）サンプル南西端の高級住宅地の特定地点が
示される。

この図は、説明変数では説明できない空間情

報の効果を示している。各場所における事後密

度の予測値の平均値だけでなく、事後密度の確

率分布を統計的に整合的に示している。すなわ

ち、同じ特性（築年数、建物規模、土地面積、

交通の便などの属性）を持つ物件が各取引で評

価され、図1に示した事後分布の最頻値によれ
ば、高級住宅団地の住宅は約1780万円のプレミ
アムを、丘陵地の住宅は約800万円のディスカ

ウントを与える。

このような事後密度は、標本領域内またはそ

の近傍のどの場所でも導出できるため、この分

布とその平均値は、不動産取引データの首尾一

貫した情報を使って、特定の物件の不動産価格

を推論したい個人や専門家にとって有用である｡

また、複数の場所における不動産の確率的分布

について、統計理論的整合性を持って組み合わ

せることが可能であり、例えば、特定の地域で

複数の不動産を管理する金融機関がしばしば実

施する大量評価に有用である。

不動産価格における空間的効果を識別するの

に役立つ可能性のあるもうひとつの指標は、⑼

式で定義された誤差構造の事後平均を用いて、

格子点の Kriged値から導かれるサーフェス・
プロットである。図2に示すように、事後平均
のサーフェス・プロットを導き出すことができ

る。ここで図示されているものは、物件・地域

固有の変数（徒歩距離、バスアクセス、築年数､

床・土地面積）では説明できない不動産価格の

割増・割安価格の状況を示す。つまりこの数値

は、近隣環境の良し悪しを示すものということ

ができ、日本の不動産関係者の間では「地位

(ぢぐらい)」と呼ばれることもあるが、これを

視覚的に図示できていると考えられる。

⑼式で定義される ω０がもたらすさらなる有

用な指標としては、ω０の事後分布を用いるこ

とにより、推定された係数と誤差構造変数を用
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表3 サンプル外推定結果

モデル（ 1） モデル（ 2） モデル（ 3）

推定モデル OLS
地球統計
モデル

OLS
地球統計
モデル

OLS
地球統計
モデル

R²（サンプル内）
MSE（サンプル内）
R²（サンプル外）
MSE（サンプル外）

0.603
0.474
0.647
0.432

0.987
0.015
0.728
0.333

0.653
0.414
0.694
0.375

0.989
0.013
0.734
0.326

0.861
0.165
0.682
0.389

0.997
0.004
0.695
0.373

年月次ダミー
地区ダミー
地域変数

No
No
No

No
No
No

Yes
No
Yes

Yes
No
Yes

Yes
Yes
Yes

Yes
Yes
Yes

図4 空間的減衰率
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いて、標本外予測を行なうこともできることで

ある。

具体的には、観測データが持つ地域・時点の

外においても、一定の予測を提供することがで

き、表3が示すように、2016～2018年のデータ
を用いて2019年の観測結果を予測した結果、地
理統計モデルは、より高い決定計数とより小さ

いMSEを示し、一定の優れた予測を提供して
いる11)。

3.3 相関の空間減衰率
空間的自己相関を考慮した誤差構造変数

(ϕ）を推定した結果、不動産価格の空間的・

時間的相関を測定するための空間減衰率を導出

することができた。具体的には、空間減衰率

(D）は以下の式から導かれる。

D=exp −d/ϕ  ⑽

ここで、dは地理的距離（㎞）を表す。

図3は事後平均値の曲線を実線で示したもの
であり、地理的距離と時間差について、事後密

度から求めた10％タイル値と90％タイル値を破
線で示す。

この結果によると、不動産価格の空間相関は､

200m離れたデータ点付近で0.5まで減少する。
そして、この空間的な価格相関は約600ｍで0.1
以下となるが、逆にいえば、ある不動産の価格

の近隣のデータを把握する場合、少なくとも

600ｍ以内のデータが必要であると言える。こ
うした不動産価格の距離に応じた相関の減衰率

は、不動産の価格比較のた

めに「近傍類似地」の取引

データを定期的に収集する

鑑定士にとって有用である

と考えられる。

3.4 分析の限界と今後の
拡張可能性
本稿では、不動産価格分

析における地球統計モデル

の適用可能性と有用性を分析し、本稿のモデル

が係数の推定、予測の実施、時空間相関の測定

に関して、統計的整合性をもって、実務的に有

用なさまざまな値が得られることがわかった。

他方、この分析手法の主な限界はその計算負

荷である。本研究で使用したデータには1136個
のデータ点が含まれており、この分析に必要な

地理行列は1136×1136個の正方行列であること
を示唆している。ベイズ的MCMC推定は、よ
り大きな数の推定を実行するためにかなりの時

間を必要とするため、サンプルサイズがわれわ

れのデータセットよりも大幅に大きくなった場

合、このような分析は通常のパーソナルコンピ

ュータでは困難か、実行不可能となる。

現在のところ、本稿における分析は、約1000
データポイントまでの比較的少量のデータを扱

うためのものであると言えるが、さらに多量の

データを用いる場合には、予測ガウス過程
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(Banerjee et al.2008等）や最近接ガウス過程
(Datta et al.2016）を用いるべきである。

4 結論

本研究では、説明変数と空間的に自己相関の

ある誤差構造を用いて不動産価格を説明する地

理統計モデルを開発した。推定はベイズ

MCMC法とギブスサンプリング、そしてメト
ロポリス・ヘイスティングス（MH）法を用い
て行なわれた。この種の推定は、特に分散・共

分散行列の行列式がしばしば極端に大きな値や

小さな値をとるなど、計算上の困難に直面する

ことが多いが、われわれは、行列式の値を計算

可能な値の範囲内に調整するスケール調整パラ

メータを提案し、不動産取引のデータを用いて

時空間地理統計モデルの推定を可能にした。

本研究では、横須賀市の戸建住宅の取引デー

タを用いて空間的自己相関を考慮したモデルを

適用した結果、いくつかの知見が得られた。第

一に、空間的自己相関を考慮しない場合、OLS
における空間的効果を持つ説明変数の係数は

OLSの標準誤差を過小評価する可能性がある
ことである。第二に、推定された地理統計モデ

ルを用いて、標本内予測の予測性能を確認した

ところ、予測値と実測値の誤差が大幅に改善さ

れた。また、サンプル外予測性能を調べたとこ

ろ、予測値のMSEは実測値と比較して一定程
度改善された。

このように、推定されたモデルは、不動産価

格に対する空間的効果を抽出することにより、

将来や地域データのない地点における不動産価

格の推定精度を向上させることができ、さらに､

統計学的に適切な確率分布を導き出すことがで

きる。第三に、空間相関の距離との関係では、

本推定モデルでは、不動産価格の影響が600m
未満の比較的狭い範囲の物件に及んでいること

を示している。このような数値は、周辺地域の

取引事例を収集し、データの重要性を判断する

鑑定士や不動産業者にとって重要な指標となり

うる。

本稿における分析モデルは、非常に柔軟であ

りさまざまな種類のヘドニック不動産価格分析

に適用できる可能性を持つ。実際のところ、地

理的空間は不動産価格に大きな影響を与えるも

のであり、この事実は現代の技術をもってして

も変わることはないと考えられ、その重要性は

さらに検討が深められるべきである。そうした

なかで、本稿のような自己相関のある空間・時

間の構造分析が可能な地理統計モデルを用いて

行なわれるヘドニック分析は、近い将来大きく

進歩することが期待される。

注
1）本稿は、Muto et al.(2023b）における研究成果を基
に作成されている。本研究の実施に当たっては、東
京大学 CREIで開催されたワークショップにおいて､
柳川範之先生、浅見泰司先生、林正義先生、山崎俊
彦先生、南川しのぶ氏をはじめとした参加者の皆様
から貴重なご意見をいただいたほか、REINSから不
動産データを提供いただいた。また、本研究は、東
京大学空間情報科学研究センターにおける共同研究
プログラム第1075号の支援を受けて実施された。ま
た、著者のうち武藤祥郎は、国土交通省所属である
が、本稿に記載された見解は著者の個人的なもので
あり、政府のいかなる政策や立場を反映するもので
はない。

2）例えば、Basu and Thibodeau（1998）による研究
では、Kriged EGLSと呼ばれる推定モデルを用いて
住宅価格を予測したところ、8つのサブマーケット
のうち6つで OLS法を上回る優れたパフォーマンス
を示した。Case et al.(2004）は、提案された推計モ
デルを用いて不動産価格の推計コンペを行なったが､
他の空間計量モデル（空間ダービンモデル）の性能
は、OLSと比較してさして向上していないという結
果となった。Cheung et al.(2021）は、加重最小二乗
法を用いて空間的自己相関を考慮した住宅賃貸市場
の自動評価モデル（AVM）の開発まで分析を拡張し
ている。

3）社会経済分野への地球統計学の応用に関する先行
研究として、Muto et al.(2023a）があり、モンテカ
ルロ実験と実データを用いた場合、パネルデータ回
帰の文脈でサンプル内予測を大幅に改善し、サンプ
ル外予測性能も改善できることを示した。

4）日本においても例えば、Tsutsumi et al.(2011）な
ど、地球統計学などを用いて不動産価格の推定を扱
った先行論文がいくつかある。これらの著者らは、
時空間共分散関数を持つヘドニック・モデルを OLS
と重み付き最小二乗法で推定し、不動産価格のマッ
ピングや可視化に用いている。彼らの研究意図は本
分析と一致する部分もあるが、彼らの方法は時空間
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共分散に比較的限定された形式を用いている。さら
に、彼らのモデルは、時空間共分散の推定パラメー
タの分布を検索することなく、不動産価格と時空間
共分散のパラメータの点推定値を導出している。

5）本稿では、推定の安定性が最も良い組み合わせと
して指数距離については指数相関 ρ、時間距離につ
いてはガウス相関 ρを用いた推定結果を報告する｡

6）本研究のMCMC推定を通して、β の事前分布は  
N (βVβ）と し、β=0, Vβ= 1,000と す る。ま た、
σ, τ, ϕ と δ の誤差構造の事前分布は逆ガンマ事前分布
(IG（1,1)）を用いる。

7）サンプルサイズが大きい場合、⑹式の|Σ|が極端に
小さい値（ゼロに近い値）や大きな値をとるため、
研究者は上記のMHアルゴリズムがうまく機能しな
い状況に遭遇することがある。MHアルゴリズムに
よって行列式が無限大またはゼロと評価された場合､
コンピュータを使用して、提案密度の採否を判断す
ることは不可能である。そこで、MHアルゴリズム
に⑺式のプロポーザル密度を推定する際のスケール
チューニングパラメータを含めることで、この問題
を克服した。詳細はMuto et al. (2023b）を参照。

8）物件特性に関するデータのみを掲載（他の変数は
Muto et al. (2023b）の Table 1を参照のこと。デー
タ中、｢登録取引日」のデータは、データ上最も古い
取引からの日数を記載している。

9）緯度経度データを地理的距離に変換するために、
本研究では国土地理院のウェブサイトから GRS 80
楕円体を介して計算された距離を使用する。位置情
報の取得には、東京大学空間情報科学研究センター
(CSIS）が提供する住所マッチングサービスを利用
した。その結果、1136サンプル中160サンプルで緯度
経度が完全に一致した。このうち多くは、取引時
(建築中）に正確な住所を持たない新築住宅である。
推定を適切に行なうためには正定値の位置行列が必
要であるため、各データポイントを縦方向に10m、
緯度方向に10mずらして各データポイントを推定し
た。この距離を20m、30mと仮定して計算したとこ
ろ、ロバストな結果が得られた。

10）説明結果の詳細は、Muto et al.(2023b）Table 2を
参照のこと。

11）不動産価格の事後平均と実際の値との間のバイア
スは、本研究において地球統計モデルのほうが R2が
大きく、MSEが小さい。サンプル外予測における
MSEの改善は、OLSによる0.375のうち0.049となっ
ている。
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上杉昌也・樋野公宏

東京都区部における住宅侵入盗と
近隣社会経済的特性の関係

はじめに

日本における刑法犯の認知件数は、長期的に

は大幅に減少しており、警察庁（2025）の統計
によれば2002年の約285万件をピークとして減
少を続け、2021年には約57万件と戦後最少を記
録した。他方で、国民の治安に対する不安感は

必ずしも低下しておらず、ここ10年間での日本
の治安に関して「悪くなったと思う」旨を回答

した割合は全体の3分の2を超える状況が続い
ている（警察庁2025)。こうした背景のもと、
近年ではオープンデータの整備や人工知能

(AI）の進展により、犯罪研究の手法も大きく
進化を遂げつつあり、どのような地域あるいは

場所で犯罪発生リスクが高いのかを高精度で予

測することの実務的意義は大きくなっている。

その一方で、犯罪の背後にある要因、特に空間

的・社会的文脈を明らかにすることも依然とし

て重要である。

犯罪の空間的分布と社会的要因との関係性を

解明するうえで、これまで重視されてきた代表

的な理論的枠組みに「社会解体理論」と「機会

理論」がある。いずれの理論においても、居住

者の社会的地位や所得を反映する社会経済的特

性が、海外では古くから犯罪発生分布を説明す

る主要な要因のひとつとして指摘されている。

まず社会解体理論は、貧困や居住者の流動性な

どによって近隣地域の社会的統制力が弱体化す

ることで、犯罪が誘発されるとしている

(Shaw and McKay1942)。一方、機会理論は､

監視の目が行き届かず魅力的な標的が存在する

状況こそが、犯罪の機会を創出するとしている

(Cohen and Felson1979; Cornish and Clarke
1986)。
注目すべき点は、前者の理論では社会経済的

に不利な地域での犯罪リスクが強調されるのに

対し、後者では逆に社会経済的に有利な地域の

ほうが、犯罪被害を受けやすい可能性を強調し

ている点である。この2つの理論は一見対立的
であるが、実際の犯罪発生は両者の要素が複雑

に絡み合っており、一貫した傾向を示すとは限

らない。実際、国内における先行研究において

も、地域の社会経済的特性と犯罪率との関係は

地域により異なる結果が指摘されている。

もちろん欧米の犯罪理論が前提としている社

会経済的特性の地域的差異や程度は、日本の実

情とは異なると考えられるものの、近年指摘さ

れる経済格差の拡大や空間的なセグリゲーショ

ン の 動 向（上 杉・浅 見2011; Fujita and Hill
2012）を踏まえると、これらの理論を日本の文
脈で検証することには一定の意義があるといえ

る。

本稿で紹介する Uesugi and Hino（2024）は､
東京都区部における住宅対象侵入盗の空間的分

布に対して、地区スケールの社会経済的特性

(neighborhood socio-economic status）がどの
ような関係を有しているのかを実証的に明らか

にしたものである。以下では、これを地区

SESと呼ぶが、本研究では地区 SESとして地
区の高所得世帯割合および低所得世帯割合に注



東京都区部における住宅侵入盗と近隣社会経済的特性の関係 29

樋野公宏（ひの・きみひろ)
1975年、愛媛県生まれ。東京大
学大学院工学系研究科都市工学
専攻博士課程修了。独立行政法
人建築研究所住宅・都市研究グ
ループ（当時）などを経て、現
在、東京大学大学院工学系研究
科都市工学専攻准教授。

上杉昌也（うえすぎ・まさや)
1985年愛知県生まれ。東京大学
大学院工学系研究科都市工学専
攻修了。日本学術振興会特別
研究員（PD)、福岡工業大学社
会環境学部助教などを経て、現
在、福岡工業大学社会環境学部
准教授。

目する1)。地区単位の世帯所得分布は住生活総

合調査および国勢調査をもとに、上杉・浅見

(2015）の推計手法により地区別に算出したも
のであり、高所得世帯および低所得世帯は、そ

れぞれ東京都区部の上位20%・下位20%で定義
している。なお日本の都市では、欧米に比べて

空間的なセグリゲーションの程度が相対的に小

さく、地区 SESの影響が見えにくい構造とな
っているが、東京都区部は住宅形態や人口構成

の多様性が高く、検証の場として適していると

考えた。

また犯罪発生と地区 SESとの関係について､
両者の関係が場所や条件によって変化すること

を仮定し、以下の2つの点に焦点を当てた。1
つ目は、地区 SESと犯罪発生との関係が都市
内で一様ではない可能性である。すなわち、あ

る地域では地区 SESが高いほど犯罪リスクが
小さくなる一方で、別の地域では逆の傾向が見

られるといった、地域ごとの関係性のばらつき

が想定され、海外都市の事例でも指摘されてい

る（Arnio and Baumer2012; Zhang and Song
2014)。この地区による空間的変動を明らかに
するため、地理的加重回帰（GWR: geographi-
cally weighed regression）を用いた分析を行
なう。

2つ目は、物理的環境要因と犯罪発生リスク
との関係が、地区 SESの水準によって異なる
可能性である。従来の研究では、社会的環境と

物理的環境は独立した要因として分析されるこ

とが多かったが、実際には両者の相互作用が犯

罪発生に影響を及ぼすことも考えられる

(Taylor2002; Ward et al.2014)。例 え ば、道
路の接続性や駅への近さといった要因が、ある

地区では犯罪を抑制する一方で、別の地区では

逆にリスクを高める可能性がある。こうした効

果の違いは、住民の定住性や社会的つながり、

経済的状況など、地域の文脈によって形成され

るものである。

1 方法

1.1 データ
本研究では、東京都区部の町丁目を分析単位

とし（世帯数50世帯以上の2999町丁目)、住宅
侵入盗件数と地区特性に関するデータを用いた｡

犯罪データは、雨宮・岩倉（2012）によって整
備された小地域・時系列での刑法犯認知件数の

地理情報データベースに基づいている。これは

警視庁が公表する町丁目別・罪種別の認知件数

をもとにしたものであり、本研究では2009～
2011年に東京都区部で発生した空き巣・忍込
み・居空きを合計した住宅侵入盗を対象とした｡

地区特性としては、人口・世帯特性のデータ

は2010年国勢調査小地域集を利用した。また、
土地利用・建物特性のデータは東京都都市整備

局の東京都都市計画基礎調査 GISデータおよ
び㈱ゼンリンのゼンリン住宅地図、国土交通省

の国土数値情報などを用いた。

1.2 変数
従属変数は、2009～2011年の3年間における
町丁目別の住宅侵入盗の件数合計である。これ

を1万世帯当たりに換算して犯罪率として使用
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表1 基本統計量

変 数 説 明 平均
標準
偏差

犯罪発生件数
　件数（2009～11年） 3 年間の住宅侵入盗の合計件数（件） 3.91 4.19

社会的環境変数
人口動態
　人口密度 夜間人口/町丁目面積（人/km2） 23,613 25,513
　昼夜間人口比率 昼間人口/夜間人口 2.86 10.57
　世帯当たり人員 夜間人口/世帯数 2.00 0.32
　高齢者率 65歳以上人口/人口（％） 19.96 5.62
住宅所有関係
　持ち家率 持ち家世帯数/世帯数（％） 45.03 14.51
居住形態
　一戸建世帯率 一戸建て世帯数/世帯数（％） 28.05 16.56
　低層共同世帯率 共同・居住階数 2 階以下世帯数/世帯数（％） 13.58 10.34
　中層共同世帯率 共同・居住階数 3 ‒ 5 階世帯数/世帯数（％） 24.59 13.93
　高層共同世帯率 共同・居住階数 6 階以上世帯数/世帯数（％） 31.90 27.60
居住歴
　 5 年以上定住率 5 年前の常住地が現住所の人口/人口（％） 71.42 9.82
地区SES
　高所得世帯割合 世帯収入上位20％世帯割合（％） 18.91 7.30
　低所得世帯割合 世帯収入下位20％世帯割合（％） 18.83 7.26

物理的環境変数
交通利便性
　最寄駅までの距離 最寄り鉄道駅までの直線距離（m） 558.41 367.74
　東京駅までの距離 東京駅までの直線距離（m） 9347.8 4190.2
土地利用
　商住面積比 商業用地面積/住宅用地面積 1.65 7.98
　道路面積率 道路面積/町丁目面積 0.02 0.04
空間密度
　地区建蔽率 建物総面積/町丁目面積（％） 33.67 8.98
　地区容積率 Σ（建物面積×建物階数）/町丁目面積（％） 131.66 78.91

した。

また独立変数は、社会的環境要因と物理的環

境要因の2つに分類される。社会的環境要因の
うち、人口動態に関しては人口密度、昼夜間人

口比率、世帯当たり人員、高齢者率であり、こ

れらは来街者や在宅者による自然監視性の高さ

を示し、犯罪抑止効果が期待されるものである｡

次に、住居・居住に関しては、持ち家率、一戸

建世帯率、共同住宅世帯率、5年以上定住率で
あり、持ち家率や定住率は住民の流動性と関連

し、流動性が高いほど地域内の非公式な社会的

統制力が弱まることを想定している。そして地

区 SESは、先述の通り高所得世帯割合および
低所得世帯割合を変数とする。

物理的環境要因としては、まず交通利便性の

点から、最寄駅までの距

離および東京駅までの距

離であり、アクセスの良

さが犯罪にどのように関

係しているかが検討され

る。土地利用・空間密度

の点からは、道路面積率､

商住面積比、地区建蔽率､

地区容積率であり、これ

らは地区スケールでの見

通しの悪さや混雑状況を

示し、犯罪誘因要因とな

る可能性を想定したもの

である。なお以上の変数

の概要および基本統計量

は表1の通りである。従
属変数の犯罪率をはじめ､

一部の変数については対

数変換してモデルに投入

した。

1.3 分析手法
はじめに前項で示した

従属変数と独立変数を用

いて OLS（最小二乗法)
回帰モデルによる重回帰分析を行なう。ここで

地区 SESの影響を検証するため、地区 SES変
数を独立変数に含めない場合と含めた場合で変

数の有意性やモデルの適合度について比較する｡

ただし、多重共線性の恐れがある変数は事前に

除去し、クロスバリデーション法によって変数

選択を行なう。

次に、地区 SESと犯罪率の関係性について､
その空間異質性を検証する。OLSモデルでは
対象地域全域に一律の回帰係数や t値などが導
出されるのに対して、GWRモデルにおいてこ
れらの値は⑴式のように地点ごとに導出される
(Fotheringham et al.2002)。

y=β+∑ βx+ε ⑴
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表2 OLSによる推計結果

注）***は0.1%、**は1%、*は5%の水準で係数が有意であることを示す。

Model 0 Model 1

係数 t値 係数 t値

定数項 －1.576 －3.74 *** 0.333 0.68
ln（昼夜間人口比率） －0.270 －9.21 ***
世帯当たり人員 －0.634 －7.37 *** －0.594 －6.71 ***
高齢者率 －0.030 －6.55 ***
一戸建世帯率 0.019 12.67 *** 0.018 11.06 ***
低層共同世帯率 0.025 9.98 *** 0.021 7.89 ***
ln（東京駅までの距離） 0.462 8.56 *** 0.358 6.39 ***
ln（商住面積比） －0.197 －8.37 ***
高所得世帯割合 －0.030 －8.37 ***

自由度調整済みR2 0.334 0.345
AIC 9,451 9,390

ただし、yは地点 iにおける従属変数、x
は地点 iにおける k番目の独立変数、εは地点
iにおける誤差項である。βは地点 iの回帰係
数 βであり、その推計値 βは次の⑵式より求
められる。

β(i)= XW i X XW(i)Y ⑵

ここでW i は地点 iにおける非対角成分が0
で対角成分が wの空間加重行列である。なお､

この回帰地点 iに対する地点 jの重み wはガ
ウス型の距離減数関数を用いて⑶式によって示
される。

w=exp(−
d

b )
⑶

ただし、dは地点 iから jまでの直線距離であ
り、bは距離減衰の度合いを表すカーネルバン
ド幅である。GWRの結果はこのバンド幅に依
存するため、ここではクロスバリデーション法

を用いて最適バンド幅を求める。なお本分析で

は、分析単位を地区（町丁目）としている。

最後に、地区 SESの物理的環境要因との交
互作用効果について検証する。最初の OLS分
析で変数選択されなかった物理的環境変数に対

して、地区 SES変数との交互作用項を導入し､
その有意性を評価する。もし有意である場合に

は下位検定を行ない、地区 SESによって物理
的環境の犯罪率との関係性が有意に異なるかを

確認する。

2 犯罪率と地区
SESの関係

表2は、犯罪率と地区
SESとの関係を検証し
た OLSによる重回帰分
析の結果である。地区

SES変 数 を 含 ま な い
Model0では、昼夜間人
口比率や世帯当たり人員

が犯罪率に負の相関を、

また一戸建・低層共同世

帯率、東京駅までの距離が正の相関を持つ変数

として有意であった。一方、高所得世帯割合を

SES変数として追加したModel1では、昼夜間
人口比率が除外され、高齢者率・商住面積比が

新たに負の有意変数として選択された。これら

の変数の影響を考慮しても、高所得世帯割合は

負に有意であり、決定係数 Rと AICともに改
善した。

変数ごとの効果を見ると、昼夜間人口比率や

世帯当たり人員、高齢者率が犯罪率を抑制する

方向で機能しており、昼夜の来街者や在宅者の

人の目による自然監視の効果と解釈できる。ま

た一戸建・低層共同世帯率は正の相関を持ち、

侵入のしやすさが犯罪リスクを高めると考えら

れる。

地区 SES変数である高所得世帯割合が統制
後も負に有意であったことは、地区 SESが高
い地域ほど犯罪リスクが低いことを示し、本研

究で用いたデータからは社会解体論が支持され

た。日本の文脈では、経済的な制約による「防

犯弱者」が存在することや（沓澤ほか2007)、
従来は標的になりやすかった財産価値の高い住

宅地区での防犯対策が進んだことなども背景と

して考えられる。
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表3 GWRによる推計結果

図1 局所的 R2値の空間分布
図2 高所得世帯割合の係数の空間分布

GWR （係数）

最小
第 1 四
分位

中央
第 3 四
分位

最大

定数項 -4.253 -2.909 -0.506 2.917 20.140
世帯当たり人員 -1.713 -0.964 -0.801 -0.623 0.482
高齢者率 -0.069 -0.036 -0.030 -0.020 0.020
一戸建世帯率 0.005 0.017 0.019 0.023 0.031
低層共同世帯率 0.004 0.015 0.020 0.031 0.046
ln（東京駅までの距離） -1.503 0.041 0.449 0.743 0.991
ln（商住面積比） -0.297 -0.225 -0.174 -0.127 0.071
高所得世帯割合 -0.047 -0.026 -0.021 -0.015 0.018

自由度調整済みR2 0.417
AIC 9,120
残差Moran’s I 0.052
（Z値） (4.9)
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3 犯罪率と地区SESの関係の空間的
変動

表3は、犯罪率と地区 SESの関係における
空間的異質性を検証した GWR分析の結果であ
る。推計された最適バンド幅は3204mであっ
た。GWRモデルは OLSと比較して適合度が
向上しており、さらに推計された係数がすべて

の地区で一定かどうかを検定する Leung et al.
(2000）の F検定でもすべての独立変数におい
て空間的な分布に統計的な有意差が認められた

ことから GWRの適用は妥当であると判断でき
る。

推定された係数は、定数

項や世帯当たり人員、東京

駅までの距離、商住面積比

などで符号が地域によって

異なっており、犯罪率との

関係に空間的多様性が見ら

れた（表3)。図1に示す
局所的 Rの空間分布では､

江戸川区南部や新宿区・文

京区・豊島区で0.4～0.5と
高い一方、他の区では0.2
未満の地区も存在しており､

このような適合度が高くな

い地区では本モデルで説明しきれない地域的要

因が大きいことがうかがえる。

高所得世帯割合の回帰係数の空間分布は図2
に示される。高所得世帯割合は OLSでは負に
有意の変数であったが、GWRでは5%水準で
負に有意となる地区は全体の約51%にとどまっ
ている。1割ほどの地区では正の係数を示す地
域もあり、空間的には特に大田区周辺に集中し

ている。t値の分布からは、これらの地域では

統計的には有意ではないものの（図3)、高所
得世帯割合が高いほど犯罪率が高まるという全

体的な傾向とは異なる傾向が示唆される。また

図4に示す低層共同世帯割合の回帰係数のよう
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図4 低層共同世帯率の係数の空間分布図3 高所得世帯割合の t値の空間分布

表4 道路面積率を考慮した推計結果

注）***は0.1%、**は1%、*は5%の水準で係数が有意であることを示す。

Model 1 - 0 　 Model 1 - 1

係数 t 値 係数 t 値

定数項 0.346 0.71 0.344 0.71
世帯当たり人員 －0.594 －6.71 *** －0.598 －6.76 ***
高齢者率 －0.030 －6.56 *** －0.029 －6.34 ***
一戸建世帯率 0.018 11.08 *** 0.018 11.10 ***
低層共同世帯率 0.021 7.91 *** 0.021 7.97 ***
ln (東京駅までの距離) 0.355 6.33 *** 0.356 6.35 ***
ln (商住面積比) －0.196 －8.33 *** －0.197 －8.40 ***
高所得世帯割合 －0.031 －8.40 *** －0.031 －8.47 ***
道路面積率 0.389 0.67 －0.589 －0.88 
高所得世帯割合×道路面積率 0.163 2.98 **

自由度調整済みR2 0.345 0.346
AIC 9,405 9,398

表5 最寄駅までの距離を考慮した推計結果

注）***は0.1%、**は1%、*は5%の水準で係数が有意であることを示す。

Model 2 - 0 　 Model 2 - 1

係数 t 値 係数 t 値

定数項 0.351 0.7 0.399 0.79
世帯当たり人員 －0.590 －6.28 *** －0.586 －6.24 ***
高齢者率 －0.030 －6.54 *** －0.031 －6.74 ***
一戸建世帯率 0.018 10.99 *** 0.018 10.78 ***
低層共同世帯率 0.021 7.89 *** 0.022 8.16 ***
ln (東京駅までの距離) 0.359 6.36 *** 0.360 6.39 ***
ln (商住面積比) －0.197 －8.31 *** －0.204 －8.57 ***
高所得世帯割合 －0.030 －8.37 *** －0.031 －8.46 ***
ln (最寄駅までの距離) －0.006 －0.14 －0.017 －0.43 
高所得世帯割合×ln(最寄駅までの
距離)

－0.014 －3.08 **

自由度調整済みR2 0.344 0.346
AIC 9,406 9,398

に、ほとんどの地区で正

に有意であるが、東西で

係数の大きさに明確な差

が見られた変数もあった｡

これらの結果から、地

域によって地区 SESが
犯罪率に対して異なる効

果をもたらしていること

が示唆される。一般には

高所得層が多いことは社

会的統制力を強化して犯

罪を抑制するが、高所得

層が多いほど犯罪リスク

が低い傾向がみられた地

域としては、江東区・江

戸川区、足立区、杉並

区・中野区などが挙げら

れる。江東区の湾岸エリ

アなど一部の再開発地域

を除けば、これらの地域

は高所得層の割合が比較

的低いエリアといえる。

一方、大田区のように

(統計的には有意ではな

いものの）地区 SESと
犯罪率が正に関係する地
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図6 高所得世帯割合と最寄駅までの距離との関係図5 高所得世帯割合と道路面積率との関係
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区では、高所得層の割合が高いとかえって犯罪

リスクが高まる傾向があることを示している。

大田区は、経済階層が異なる地域が区の南北で

混在しており、高所得層が集積するエリアが標

的として狙われやすくなる一方で、その周辺の

高所得層の割合が低い地域では、相対的に犯罪

を行なう動機が弱まっている可能性がある。

4 犯罪率と物理的環境の関係に対する
地区SESの効果

表4と表5は、犯罪率に対する物理的環境要
因が地区 SESに依存することを検証するため､
道路面積率と最寄駅までの距離という2つの物
理的環境変数に対して、それぞれ地区 SES変
数との交互作用項を分析した結果である。これ

ら2つの物理的環境変数は、先の OLS推計で
単独の変数としては犯罪率と有意な関係は示さ

なかったものであり、それ以外の変数は

Model1と同じである。
物理的環境変数として道路面積率を考慮した

表4について、交互作用項のないModel1‒0で
は、道路面積率自体は有意でなく、モデル適合

度にも改善はなかった。一方、交互作用項を加

えたModel1‒1では高所得世帯割合との交互作
用項が正に有意となり、Rや AICなどモデル
の適合度も向上した。物理的環境変数として最

寄駅までの距離を考慮した表5でも、道路面積
率と同様に交互作用が負に有意であることが確

認された。

図5と図6は、横軸に地区 SESである高所
得世帯割合、縦軸にそれぞれの物理的環境変数

と犯罪率との関係（単純傾斜）を示したもので

ある。図5では、道路面積率と犯罪率との関係
は地区の高所得世帯割合が小さいほど負であり､

地区の高所得世帯割合が10%以下では犯罪率と
道路面積率には有意な負の関係、逆に30%を超
えると正の関係が見られることが確認できる。

同様に図6では、最寄駅までの距離と犯罪率
との関係は地区の高所得世帯割合が小さいほど

正であり、地区の高所得世帯割合が10%以下だ
と最寄駅までの距離は犯罪率と有意な正の関係

があるのに対し、26%以上だと有意な負の関係
があることがわかる。いずれの結果も、地区

SESの低い地域ではアクセスの悪さが犯罪を
誘発し、地区 SESの高い地域ではアクセスの
良さが犯罪を引き起こす要因となっていること

を示唆している。

このような傾向は、先行研究が指摘してきた

アクセス性の良さが犯罪リスクを高める傾向と

一見一致するが、本研究では地区 SESによる
効果の反転が確認された点が新たな知見といえ

る。高所得層の割合が高い地区では、社会的統

制力による犯罪抑制が想定されるものの、良好

なアクセス性は不特定多数の人の出入りを促し､

近隣地区の匿名性を高めることで犯罪リスクを

高める可能性がある。一方、社会的統制力が

元々弱い低所得層割合が高い地区では、アクセ
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ス性が悪くなると通行人や居住者による自然監

視の機能が働かなくなり、アクセス性の良い地

区よりも犯罪が増加しやすくなる可能性がある｡

5 結論

本研究で明らかになった点は、地区 SESの
高さは物理的環境要因を考慮しても住宅侵入盗

の発生率に有意な負の関係が見られるが、その

影響は地区によって一様ではなく地区間での変

動が存在すること、さらに地区 SES水準の高
い地区では道路面積率や最寄駅までの距離の点

でアクセス性の良い地区ほど犯罪率が高く、低

い地区ほど逆の傾向がみられることである。地

区の社会経済的特性だけでなく、これらの空間

的異質性と物理的環境との交互作用効果は、従

来は日本の文脈ではほとんど想定されてこなか

ったものである。これらの知見は、先行研究で

異なる結果が得られた要因の解明や、近年地理

的に平準化しつつある犯罪発生パターンに対す

る説明力の向上につながると考えられる。

今後の展開としては、まず冒頭で述べたとお

り、近年の日本の都市では犯罪率が減少傾向に

あるため、その状況を前提とした時系列分析が

求められる。また、本研究では近隣住民の結束

力といった社会関係資本を直接十分に考慮でき

ていないため、その実態を定量的に把握し、分

析に組み込む枠組みについても検討していく必

要がある。

注
1）職業（ホワイトカラー従業者割合およびブルーカ
ラー従業者割合）や学歴（大卒者割合および中卒者
割合）でも設定したところ、犯罪率と地区 SESとの
関係には世帯所得割合に基づく地区 SESと一貫した
結果が得られた。
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ミクロレベルでの住宅供給の価格弾力性の推定
Baum-Snow, N., and L. Han（2024）‶The Microgeography of Housing Supply," Journal of Political
Economy, Vol.132, pp.1897‒1946.

海外論文紹介

はじめに

Baum-Snow and Han（2024）(以下、本論文）は､
住宅供給の価格弾力性、つまり住宅価格が1パーセ
ント上昇したときに住宅供給が何パーセント増加す

るかを推定した論文である。住宅供給の価格弾力性

は都市政策を考えるうえでファンダメンタルなパラ

メータである。これまでの代表的な研究としては、

Saiz（2010）による都市圏レベルでの価格弾力性の
推定が挙げられるが、実際の都市政策には都市圏全

体ではなく、その一部地域を対象として実施される

ものも存在する。そのため、こうした政策の効果を

正確に評価するためには、都市圏レベルよりも細か

な単位での価格弾力性の推定値が要求される。そこ

で本論文は、都市内のより小さな単位であるトラク

ト1)レベルで住宅供給の価格弾力性を推定する方法

を提案し、アメリカの実データを用いた推定を通じ

て、従来研究に比べてよりミクロな分析を可能にし

ている。

先行研究

企業の立地行動、すなわち住宅や建物の需要側に

関する分析に比べると、供給側に関する研究は遅れ

ているとされてきたが、近年では徐々にその蓄積が

進みつつある。例えば、住宅価格が人口規模にどの

ように反応するかの分析（Combes et al.2019)、建
物の高さが土地価格や建設コストの変化にどのよう

に反応するかを分析した研究（Ahlfeldt and McMil-
len2018)、などが挙げられる。本研究は、こうし
た住宅供給に関する一連の文献に位置づけられるも

のである。なお、住宅供給に関する研究の成果につ

いては、Baum-Snow and Duranton（2025）によっ
て包括的にレビューされている。

データ

本研究では、トラクトレベルでの住宅供給弾力性

を推定するために、以下の複数のデータセットを用

いている。

＜住宅市場データ＞

出所：ZTRAX、国勢調査（Census)、アメリカ
ン・コミュニティ・サーベイ（ACS)
内容：住宅価格や住宅ストックなど、住宅市場に関

する各種指標を構築。

＜リモートセンシング（遠隔探査）データ＞

出所：土地被覆（Land Cover）データ
内容：各センサストラクトにおける開発度合いおよ

び地形を評価し、住宅供給の物理的制約を把握。

＜土地利用規制データ＞

出所：Wharton Residential Land Use Regulatory
Index（WRLURI)
内容：各地域の土地利用規制の厳しさを示す指標を

提供。

＜通勤時間データ＞

出所：Census Transportation Planning Package
(CTPP)
内容：居住地と勤務地の通勤フローおよび通勤時間

を提供。

推定対象

本研究で推定の対象とするのは、以下の住宅供給

関数における価格弾力性である。

lnQ
=θ+γlnP+u ⑴

Q
 は都市圏 rに属するトラクト iの住宅供給量、

Pは都市圏 rに属するトラクト iの住宅価格、θ

は都市圏 rの固定効果、uは価格と固定効果以外

の、住宅供給を特徴づける変数であり、観測できる

ものも観測できないものも含んでいる。よく知られ

ているように、このような供給関数の傾き、すなわ

ち価格弾力性を識別・推定するには、需要側に対す

る外生的ショックが必要となる。次のセクションで
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住宅戸数 延べ床面積

ΔlnP
(1)全体 (2)新築

(3)新築
(開発地)

(4)建て替
え、改築

(5)改築 (6)全体 (7)新築
(8)建て替
え、改築

(9)改築

0.35
(0.12)

0.19
(0.08)

0.03
(0.03)

0.16
(0.08)

0.08
(0.06)

0.42
(0.16)

0.29
(0.12)

0.13
(0.11)

0.09
(0.09)

表1 住宅供給の価格弾力性

注）(）内の数字は標準誤差。

は、どのような変数が需要側の外生的変動をもたら

す操作変数として用いることができるか説明する。

理論的枠組みと識別戦略

本論文では、需要側の外生的ショックとしてどの

ような変数を用いるかについて、Ahlfeldt et al.
(2015）の定量都市モデルに基づき説明している。
紙幅の都合上、数学的な導出手順は割愛する。労働

者を ω、居住地トラクトを i、勤務地トラクトを j、

産業を kとし、zωを i,j,kごとの選好ショック、vω

を i 特有の選好ショックとし、効用関数を次のよ

うに特定化する。

uω=
vωBzω

eκτij

cω

β 
β qω

1−β 
β

⑵

この効用関数の下での間接効用関数は次のようにな

ることが導かれる。

vω=
vωBzωw

P
βeκτij

⑶

ここで iに居住することを所与としたときに、jへ

通勤する確率 πは次のようになる。

π=
Σ weκτij ϵ

ΣΣ' w'eκτij' ϵ=
Σ weκτij ϵ

RMA
⑷

また iに居住する確率 πは次のようになる。

π=μ Σ'   B
'P

'
βRMA

'


ϵ 

η

 
ψ

η

BP
βRMA


ϵ 

η

⑸

これらを用いると、通勤フロー πは次のような重

力方程式に従うことが導出できる。

lnπ=ln ππ =a+b− κϵ τ ⑹

したがって、lnπを通勤コスト τと居住地と通勤

地のそれぞれの固定効果に回帰することで、パラ

メータ κϵ を推定することができることがわかる。

次に、トラクト jにおける労働供給 Lは以下の

ように表される。

L=ΣΣ  ππ=μΣ w
ϵ FMA ⑺

式変形を通じて、RMAと FMAには以下の関係が

導出される。

FMA=Σ
eκϵτijπ

RMA
⑻

RMA=Σ
eκϵτijL

FMA
⑼

トラクト jへの労働供給 L,トラクト iへの居住割

合 π,トラクト iから jへの通勤コスト τについて

はデータがあり、パラメータ κ と ϵ の積、κϵ は上

述の重力方程式から推定可能であるため、FMAお

よび RMAは上記の連立方程式の数値解として得

ることができる。

また、一人当たり住宅財需要とそのトラクト iの

人口を掛け合わせることで、トラクト iの住宅材需

要 S
は次のようになることが導出できる。

lnS
=lnρ+

1
ϵ ln RMA +lnπ−lnP ⑽

⑸式から πが RMAについて増加関数であること

がわかるので、RMAは住宅財の需要に正のショッ

クをもたらす変数であることが言える。したがって､

RMAは住宅供給曲線の傾きを識別するための操作

変数として機能する。

以上をふまえ、本論文では以下の住宅供給関数に

おける価格弾力性 γを、RMAを操作変数として

推定している。

lnQ
=θ+γlnP+u ⑾

結果

表1は、都市内のすべてのトラクト iにおいて、

住宅供給の価格弾力性 γが共通であると特定化し
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表2 異質性を考慮した価格弾力性

注）(）内の数字は標準誤差。

図1 CBDからの距離と価格弾力性

価格弾力性

0.59

0.11

CBDからの
距離

A 2 A

(1)全体
住宅戸数 延べ床面積

(2)全体 (3)新築 (4)新築
(開発地)

(5)建て替
え、改築 (6)改築 (7)全体 (8)新築 (9)建て替

え、改築 (10)改築

ΔlnP 0.11
(0.12)

0.94
(0.25)

0.62
(0.20)

0.07
(0.05)

0.33
(0.14)

0.16
(0.10)

0.91
(0.31)

0.7
(0.26)

0.15
(0.20)

0.13
(0.17)

ΔlnP×(CBDとの距離) 1.89
(0.73)

－0.58
(0.24)

－0.43
(0.21)

－0.13
(0.05)

－0.17
(0.10)

－0.08
(0.08)

－0.46
(0.27)

－0.5
(0.25)

0.12
(0.15)

0.11
(0.12)

ΔlnP×(開発地割合) - －1.54
(0.40)

－1.33
(0.36)

－0.13
(0.09)

－0.23
(0.15)

－0.15
(0.11)

－1.39
(0.45)

－1.32
(0.40)

0.08
(0.23)

－0.06
(0.18)

ΔlnP×(平坦な土地割合) - 0.3
(0.12)

0.37
(0.12)

0.08
(0.03)

－0.09
(0.05)

－0.01
(0.03)

0.35
(0.14)

0.46
(0.15)

－0.15
(0.07)

－0.07
(0.04)

ΔlnP×(CBDとの距離)^2 －1.84
(0.78) - - - - - - - - -

た回帰モデルによる推定結果を示している。まず注

目すべきは、住宅戸数に対する価格弾力性であり、

推定値は0.35である。これは、住宅価格が1%上昇
した場合に、住宅供給（戸数ベース）が0.35%増加
することを意味する。この住宅供給を「新築」と

｢建て替え・改築」に分解した結果が、それぞれ⑵

列目と⑷列目であり、いずれも同程度の住宅供給へ

の寄与が確認される。さらに、｢新築」の内訳を見

ると、⑵列目のうち、すでに開発済みの土地に建て

られた住宅の寄与は0.03%であり、⑵列目と⑶列目
の差分である0.16%は、未開発の土地を新たに開発
して建てられた住宅によるものである。

同様に、｢建て替え・改築」については、⑸列目

に示される改築による住宅供給の寄与が0.08%であ
り、⑷列目と⑸列目の差分0.08%は、建て替えによ
る住宅供給の寄与である。⑹～⑼列目は、延べ床面

積ベースの住宅供給に対する価格弾力性を示してお

り、先ほどの住宅戸数ベースの結果を延べ床面積に

置き換えたものである。解釈としては同様に、価格

が1%上昇したときに供給される延べ床面積が何%
増加するかを示している。

表1では、住宅供給の価格弾力性 γが都市内の

すべてのトラクトで共通であると仮定して推定が行

なわれている。しかし、CBD（中心業務地区）か
らの距離、開発の度合い、地形といった異質性を考

慮すれば、トラクトごとに価格弾力性が異なると考

えるのが自然であり、本論文はトラクトレベルの分

析であるのでそれが可能である。

こうした異質性を許容した特定化の下で推定を行

なった結果が、表2に示されている。まず、⑴列目
では、CBDからの距離およびその2乗項が価格弾
力性に与える影響を検証している。図1において、
地点 Aは都市圏の中間地点、2Aは都市圏の端に対
応する。推定結果によれば、CBD付近では価格弾
力性は0.11と比較的低いが、そこから距離が離れる
につれて上昇し、中間地点（A）では0.59に達する
(図1)。また、CBDから Aまでの範囲が全体のサ
ンプルの82%を占めていることから、ΔlnP×
(CBDとの距離）およびその2乗項の係数は、主に
CBD付近の変動を通じて識別されている。そのた
め、CBD周辺での価格弾力性の推定は信頼性が高
い一方、CBDから離れた地域における推定値の信
頼性はやや低下する点に注意が必要である。

なぜ CBDから離れるほど住宅供給がより弾力的
になるのかについては、明確な単一要因を特定する
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ことは難しく、特定のメカニズムを断定はしていな

いが、論文中では住宅供給に影響する要因として、

⑴開発済み土地の割合、および⑵平坦な土地の割合

に着目した分析が行なわれている。

まず、もともと開発が進んでいない地域では、住

宅価格の上昇によって土地開発が採算に乗る余地

(マージン）が大きいため、住宅供給がより敏感に

反応すると考えられる。したがって、開発済み土地

の割合は住宅供給の弾力性に対して負の影響を与え

ると予想される。一方で、平坦な土地では建設が容

易であることから、平坦地の割合が高い地域では住

宅供給が促進されやすく、価格弾力性も高くなると

考えられる。

こうした仮説を検証したのが⑵列目であり、予測

と整合的な推定結果が得られている。加えて、表1
と同様に、新築、建て替え、改築といった供給形態

ごとの価格弾力性についても検証が行なわれており､

それぞれが全体の傾向と一致した結果を示している｡

さらに、⑺～⑽列目では、延べ床面積ベースでの住

宅供給に対する価格弾力性が推定されており、こち

らも住宅戸数ベースの分析と類似した結果が得られ

ている。

結論

本論文は、これまで都市圏レベルでのみ推定され

てきた住宅供給の価格弾力性について、よりミクロ

な空間単位で推定を行なう手法を提示するものであ

る。住宅供給の価格弾力性は、都市政策の立案や評

価においてきわめて基本的かつ重要なパラメータで

あり、それをミクロなレベルで推定可能にした本研

究は、政策的にも学術的にも非常に意義深い分析と

いえる。これまで、住宅価格の高騰については、ア

メリカのニューヨークやボストン、フランスのパリ

といった欧米の大都市がしばしば取り上げられてき

たが、近年では日本においても、東京のマンション

価格の高騰が顕著となっていることを踏まえると、

住宅供給に関する分析の重要性はこれまで以上に高

まっているといえる。

加えて、これまで住宅供給分析の制約となってい

た土地利用規制度合いの測定に関しても、近年では､

LLM（Large Language Model）を用いて大量の政

府統計資料から土地利用規制の強度を測定する試み

もなされており（Bartik et al.2025)、今後の分析の
発展が期待される領域である。なお、本稿では紙幅

の都合上省略している理論パートにおける数学的導

出や、本研究の推定値を用いた厚生分析への応用に

ついては、本論文を参照されたい。

注
1）｢トラクト（Census Tract)」は、アメリカ合衆国国
勢調査局によって定義された統計上の小地域単位で、
主に人口統計データの収集や分析に用いられる。通常､
人口は約4000人程度で、州や郡といった上位区分の下
に位置する。
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センターだより

公益財団法人日本住宅総合セン
ターでは、1994年以降、自主研究
の継続調査として、定期借地権付
住宅の分譲事例についてデータの
収集と集積を行ない、データベー
スを構築･更新するとともに､事例
データの系統的分析を遂行してきた｡
2009年度調査より、データ利用
の利便性と速報性を重視して年2
回（前期、通年)、これまで報告
書に掲載してきた図表類および集
約表などを日本住宅総合センター
のホームページ（http://www.
hrf.or.jp/）上で紹介しており、
2025年5月現在、最新の調査成果
として2024年度における事例集を
掲載している。
なお、本調査研究においては、
定期借地権制度と個人・世帯の住
宅取得ニーズとの関連性を追究す
る視点から、調査開始以来一貫し
て分譲事例の動向把握を主眼とし

ているため、近年急増している定
期借地権付住宅の賃貸事例につい
ては調査対象外となっている。
1993年2月の定期借地権付住宅
第1号の発売から､2025年3月31日
までの間に収集した事例数は､戸
建て住宅とマンションを合わせた
総数で7015件､6万2250区画(戸)に
のぼる(戸建て住宅6172件､3万2751
区画､マンション843件､2万9499戸)｡
以下、最新年度である2024年度
(2024年4月～2025年3月)に収集
された物件の特徴を簡単に紹介する｡
2024年度における戸建て住宅の
収集事例数は、35件65区画である｡
都道府県別にみると、第1位は愛
知県の33区画、第2位は京都府の
23区画であり、収集された事例の
約51％が愛知県となっている。前
年度までの傾向同様、愛知県での
収集事例が過半数を占めている。
また土地面積については、最大面
積が200㎡を超える事例は35件中
16件と全体の約45％であり、2011
年以降比較的小規模な物件のシェ

アが大きい傾向が続いている。
マンションの収集事例数は33件

1264戸である。前年度の28件959
戸と比較すると、1件当たり戸数
は約34戸から約38戸となり、1件
あたりの販売戸数は増加している｡
1件当たり戸数は2016年度に約85
戸であったが、翌年度以降は20~
50戸の間で推移しており、定期借
地権付き新築マンションの小規模
傾向は継続している。都道府県別
マンション発売戸数は、第1位が
大阪府の667戸、第2位が東京都
の248戸、次いで第3位が鹿児島
県の112戸であった。また今回収
集した33件について、マンション
別の最大専有面積の平均は89.88㎡
であった。
本調査は調査方法の特性により､
定期借地権活用動向の全体像を把
握するための資料としては制約が
伴うものの、分譲住宅事例の地域
分布および建物の種別や規模等の
実態を検証するうえで有用なデー
タセグメントであると考えられる｡

◉調査研究成果のご案内
｢定期借地権事例調査」
http://www.hrf.or.jp/webreport/

大阪夢州（夢島）で大阪・関西万
博が開催されている。会期は2025年
4月13日～10月13日の184日間。開
催直前まで、パビリオン建設の遅延
や前売り券の販売苦戦、運営スタッ
フの確保などの課題が指摘されてい
たが、5月半ばには来場者は300万
人を超えたようだ。
万博の正式名称は「日本万国博覧

会｣。1970年に行なわれた大阪万博
はアジア初の万博開催だった。これ
まで日本では、｢沖縄国際海洋博覧
会｣、｢国際科学技術博覧会｣、｢国際
花と緑の博覧会｣、｢2005年日本国際
博覧会」が開催されている。いずれ
も一度は耳にした記憶はあるが、残

念なことにどの万博にも行ったこと
がない。
そんなこともあってか、今回の大
阪・関西万博には是非とも行きたい
と思っている。しかし、調べると、
｢開幕券｣、｢前期券｣、｢早割一日券」
等々、6種類ものチケットがあり、
選ぶのが難儀だ。さらに入場予約に
必要な ID登録や入口ゲートの指定､
パビリオンや宿泊ホテルの予約など､
やらなければならないことが満載で､
行く前に挫折しそうになる。
行くか行かないかは今のところ
半々だが、私は「万博の成功は祈っ
ている｣。

（Ｓ・Ｔ)
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