
別添 1 
 

 

 
 

 
 

厚生労働科学研究費補助金 
 

循環器疾患・糖尿病等生活習慣病対策総合研究事業 
 
 

費用対効果分析の観点からの生活習慣病予防の労働生産性及び 
マクロ経済に対する効果に関する実証研究 

 
 

平成30年度 総括研究報告書 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 

研究代表者 野口 晴子 
 
 

令和元年（2019）年 5 月 

 

 



 
 

別添 2 
目次 

 

Ⅰ．総括研究報告 

費用対効果分析の観点からの生活習慣病予防の労働生産性及び 
マクロ経済に対する効果に関する実証研究 ...........................................................................................1 

研究代表者 野口晴子 早稲田大学 政治経済学術院 

 

 (資料 1) Rong Fu, Haruko Noguchi.(2018.12) Review of Economics of the Household, 
タイトルページ 

(資料 2)  Cheolmin Kang, Akira Kawamura, Haruko Noguchi. (2019.6) 
The 2019 Asia Meeting of the Econometric Society. Xiamen University, located

  in the resort-like island city of Xiamen (also called Amoy), China. Accepted  
採択レター 

(資料 3)  Cheolmin Kang, Akira Kawamura, Haruko Noguchi. (2019.7) 
The 2019 Asia Meeting of the Econometric Society. Xiamen University, 
located in the resort-like island city of Xiamen (also called Amoy), China.  
学会ホームページ  

(資料 4)  Shuhei Kaneko, Haruko Noguchi. (2019.7) International Health Economic  
Association (iHEA). Basel, The Switzerland. Accepted.  
学会ホームページ 

(資料 5)  Cheolmin Kang, Akira Kawamura, Haruko Noguchi. (2019.7) International  
Health Economic Association (iHEA). Basel, The Switzerland. Accepted.   
学会ホームページ 

 
Ⅱ．分担研究報告 

1． 成年者層における循環器系疾患の罹患歴と就労との関連性に関する研究 
－超高齢社会・日本の大規模調査に対する操作変数法の応用事例－ .....................................16 
研究代表者 野口晴子    早稲田大学 政治経済学術院 教授 
研究分担者 田宮菜奈子 筑波大学医学医療系ヘルスサービスリサーチ分野・教授・分野長 
研究分担者 高橋秀人 国立保健医療科学院・統括研究官 
研究協力者 富蓉  早稲田大学 政治経済学術院 講師 
研究協力者 金子周平 早稲田大学ソーシャル＆ヒューマン・キャピタル研究所 研究員  
研究分担者 川村顕  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 
研究協力者 姜哲敏  早稲田大学 早稲田大学現代政治経済研究所 次席研究員 

 

2． 中高年層における悪性新生物の診断が就労継続に与える影響と，その性別間，職種別間の差

異に関する研究 ..............................................................................................................................32 



 
 

研究分担者 川村顕  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 
研究協力者 金子周平 早稲田大学ソーシャル＆ヒューマン・キャピタル研究所 研究員 
研究協力者 姜哲敏  早稲田大学 早稲田大学現代政治経済研究所 次席研究員 
研究協力者 富蓉  早稲田大学 政治経済学術院 講師 
研究代表者 野口晴子  早稲田大学 政治経済学術院 教授 

 

3． 成年者層における精神的な健康水準と就労との関連性に関する研究 
－「内生性」への対処を中心とした分析－ .....................................................................................46 
研究分担者 川村顕  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 
研究協力者 金子周平 早稲田大学ソーシャル＆ヒューマン・キャピタル研究所 研究員 
研究協力者 姜哲敏  早稲田大学 早稲田大学現代政治経済研究所 次席研究員 
研究協力者 富蓉  早稲田大学 政治経済学術院 講師 
研究代表者 野口晴子  早稲田大学 政治経済学術院 教授 

 
4．喫煙規制が受動喫煙と予防行動に及ぼす影響についての実証研究 ..........................................62 

研究分担者 下川哲  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 
研究協力者 Sen ZENG 早稲田大学ソーシャル＆ヒューマン・キャピタル研究所 研究員 
研究代表者 野口晴子  早稲田大学 政治経済学術院 教授 

 
5．人生の初期段階における医療サービスの利用と健康状況に対する政策介入効果 .....................79 

研究分担者 川村顕  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 
研究協力者 姜哲敏  早稲田大学 早稲田大学現代政治経済研究所 次席研究員 
研究代表者 野口晴子  早稲田大学 政治経済学術院 教授 

 
6．健康診断の受診有無が生活習慣の改善と就労状況に与える影響 .............................................120 

研究代表者 野口晴子  早稲田大学 政治経済学術院 教授 
研究協力者 姜哲敏  早稲田大学 早稲田大学現代政治経済研究所 次席研究員 
研究分担者 川村顕  早稲田大学 政治経済学術院 准教授 

 
III. 研究成果の刊行に関する一覧表 ...............................................................................................149 
 

 



- 1 - 
 

別添 3 
厚生労働科学研究費補助金 

(循環器疾患・糖尿病等生活習慣病対策総合研究事業) 
(総括)研究報告書 

 
費用対効果分析の観点からの生活習慣病予防の労働生産性及び 

マクロ経済に対する効果に関する実証研究 
 

研究代表者 野口晴子 早稲田大学 政治経済学術院 教授 
 

研究要旨 

本研究の目的は，①生活習慣病の罹患が就労状況(就労確率，就労時間・日数，賃金等)に
及ぼす影響について実証的に検証することにより現状を把握し，②生活習慣病に対する予防行

動が，生活習慣病の罹患率に与える効果を統制した上で，賃金で測った場合の労働生産性に

与える効果を定量的に検証する．更に，①と②から得られたパラメータを用い，③生活習慣病予

防に対する費用対効果分析の観点から，生活習慣病を予防することによって日本の労働生産

性，及び，マクロ経済全体にどの程度の改善がみられるかについてのシミュレーションを行い，

「健康日本21(第二次)」等に代表されるヘルスプロモーション政策に対する基礎資料を作成す

る． 
平成30(2018)年度の研究では，まず，高血圧，脳内出血，脳内梗塞，狭心症，心筋梗塞など

の循環器系疾患，悪性新生物(がん)，鬱の3疾患に焦点を当て，研究目的の①と②に対する定

量分析を行った．本研究では，操作変数法による2段階推定，Propensity scoring matching 
(PSM)，及び，政策変更を外生的な介入(自然実験)と捉え，差の差(difference-in-difference: 
DID)分析を用い，「観察されない要因」による内生性に対処した． 

第1に，『国民生活基礎調査』(1995-2013年)，及び，同調査と突合可能な『国民健康・栄養調

査』(1995-2013年)を用いて，成年者層における循環器系疾患の罹患歴が就労確率や就労時間

に及ぼす影響について，その大きさを検証した．分析の結果，循環器系疾患の罹患歴がある場

合，女性に限り，就労確率を15.4％(95％CI:-30.6％～-0.2％)統計学的に有意に低下させること

がわかった．年齢群別の分析からは，40歳未満では統計学的な有意差は観察されなかった

が，40歳以上の場合，罹患歴は就労確率を低下させ，とりわけ，65歳以上の高齢者にお

いてその影響が大きい．職種別では，罹患歴は，肉体的就労の従事者の就労確率を有意

に低下させるが，知的就労に対する影響は確認されなかった．最後に，就労時間につい

ては，循環器系疾患の罹患は，週5時間程度，就労時間を減少させることがわかった． 
第2に，『中高年者縦断調査』(2005-2016年)を用い，悪性新生物(がん)の診断が就労継

続の意思決定に対してどう影響するかについて検証することにある．推定の結果，(1)男
性就労者の場合，がんの診断を受けると，受けない場合と比べ，10.1%離職確率が高ま

り，診断の1年後には5.0%離職確率が高まる傾向にあること；(2)他方，女性就労者の場
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合，がんの診断を受けると，当年には18.6%離職確率が高まるのに対し，翌年の離職確率

に対する統計学的有意性は観測されなかった．職種別では，(3)知的就労従事者では，が

んの診断を受けると，診断がない場合と比べ，11.6%離職確率が高まり，同確率は翌年も

依然として3.8%と有意であること；(4)他方，肉体的就労従事者については，診断年で

は，離職確率が18.7%高まるのに対し，翌年の離職確率については2.1%と推定されたが，

統計学的な有意性は観測されなかった．以上のことから，がんの診断を受けた際の離職

のパターンには男女間，職種間で明らかな差異があることが判明し，職場内における男

女，異業種間で，がん患者に対する対応に差がある可能性が示唆される結果となった． 
第3に，『国民生活基礎調査』(2010-2016年)を用いて，Kessler 6 (K6)で測った成年者層

における精神的な健康状態が就労確率と1時間当たりの賃金に与える影響について推定を

行った．結果，(1)K6得点が1標準偏差分上昇(悪化)することで，労働供給を行う確率は，

男性で約2.8%から3.4%減少し，女性で約3.6%-3.7%減少すること; (2)1時間当たりの賃金

については，1標準偏差分のK6得点の上昇は男性労働者の賃金を3.0%-4.2%減少させ，女

性労働者の賃金については，2.1%-2.9%の減少が観察された．  
第4に，『国民健康・栄養調査』(2010-2016年)を用いて，喫煙行動に焦点を当て，政策

変更が，受動喫煙，及び，予防行動にどういった影響を及ぼすかについての検証を行っ

た．具体的には，2013年に「不特定，または多数の人が出入りする公共的空間を有する

全ての施設について」喫煙禁止措置が実施された「兵庫県受動喫煙の防止等に関する条

例」の施行を自治体による「介入」と位置づけ，実施都道府県である兵庫県と他都道府

県(但し，2010年に同様の条例を実施した神奈川県を除く)において，2013年前後で受動喫

煙に対する曝露にどのような変化があったのかについて定量的な分析を行った．結果，

当該条例は，飲食店などの公的空間での非喫煙者の受動喫煙に対する曝露を統計学的に

有意に改善させた一方で，家庭や職場での受動喫煙リスクが大幅に高まる傾向にあるこ

とがわかった．つまり，この結果は，喫煙行動が公的空間から私的空間へと単純に移行

したことを意味している．さらに問題なのは，当該条例施行後，喫煙行動に統計学的に

有意な変化が観察されなかったことである． 
第5に，1990年代に急速に普及した地方自治体による乳幼児医療費助成制度が，人生の

初期段階における就学前の子どもの医療サービスの利用とその健康状況にどのような影

響を及ぼしたのかについて，大規模な複数のデータ(『患者調査』(1993-1999);『社会医療

診療行為別調査』(1992-2001);『国民生活基礎調査』(1992-2001); 『人口動態調査(死亡

票)』(1990-2000))を用い検証を行った．分析対象とした地域は，東京都23区，政令指定都

市，及び，人口が50万人以上の33の自治体である．当該地域における就学前児童(0-6歳)
は，全児童の約19％を占めている． 
分析の結果，当該助成制度の導入により，通院間隔，再診患者数，1カ月当たりの医療

支出で測定した外来の利用が大幅に増加する傾向にあることが確認されたが，他方，入

院では統計学的に有意な違いは観察されず，1歳未満の乳児について術後の入院期間にの

み有意な延伸傾向がみられた．また，当該助成制度の導入は，親によって回答された子
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A．研究目的 
 本研究の目的は，①生活習慣病の罹患が

就労状況(就労確率，就労時間・日数，賃金

等)に及ぼす影響について実証的に検証する

ことにより現状を把握し，②生活習慣病に対

する予防行動が，生活習慣病の罹患率に与

える効果を統制した上で，賃金で測った場合

の労働生産性に与える効果を定量的に検証

する．更に，①と②から得られたパラメータを

用い，③生活習慣病予防に対する費用対効

果分析の観点から，生活習慣病を予防するこ

とによって日本の労働生産性，及び，マクロ経

済全体にどの程度の改善がみられるかにつ

いてのシミュレーションを行い，「健康日本

21(第二次)」等に代表されるヘルスプロモー

ション政策に対する基礎資料を作成する． 
 
B．研究方法 

平成 30(2018)年度には，2018 年 4 月 24
日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3
号)によって二次利用の承認を受けた，厚生

どもの主観的健康状態(発熱，咳，鼻汁などの有訴確率)を統計学的に有意に改善する傾向

にある一方で，退院時に医師によって判断される客観的な健康状態(寛解，軽快，不変，

増悪，死亡)には影響がないことがわかった．但し，当該助成制度は，1歳未満乳児の死亡

率を千人当たり0.79人減少する可能性が示唆された．本研究が得た結果から，乳幼児医療

費助成制度の導入は，人生の初期時点における医療サービスへのアクセスと就学前乳幼

児の健康状態の改善に一定程度寄与することが確認された． 
こうした一連の研究に加え，平成30(2018)年度の研究では，生活習慣病予防に対する費

用対効果分析の観点から，『国民生活基礎調査』(2013-2016年)を用い，生活習慣病を予

防する目的で実施されている法定健診の受診の有無が，生活習慣の改善と就労状況に与

える影響を推定することにより，日本の労働生産性，及び，マクロ経済全体にどの程度

の改善がみられるかについて，簡単なシミュレーションを行った． 
分析の結果，健診の受診は，食生活や運動，喫煙，飲酒習慣などを有意に改善させる

ことが分かった．また，健診の受診者は未受診者に比べ，就労確率が男性で約6.5%ポイ

ント，女性で4.4%ポイント高いことが明らかになった．さらに，1日の平均就業時間が男

性で約0.12時間，女性で約2.9時間長い結果が得られた．これらの推定結果をもとに健診

の費用対効果を推計した結果，男性で約1.3倍，女性で約2.1倍の効果があることが明らか

になった．また，健診受診者は未受診者に比べ，年収が男性で約24,690円，女性で約

58,433円多いことが観察された．このような年収の増加がマクロ経済全体に与える影響を

推計した結果，約2千7百億円の効果となり，2016年のGDP(535兆円)の約0.05%に相当する

ことがわかった． 

田宮菜奈子（筑波大学ヘルスサービス開発

研究センター・筑波大学医学医療系ヘルス

サービスリサーチ分野・教授） 
高橋秀人（国立保健医療科学院 保健・医

療・福祉サービス研究分野・統括研究官） 
川村顕（早稲田大学・政治経済学術院・准

教授） 
下川哲（早稲田大学・政治経済学術院・准

教授） 
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労働省・政策統括官(統計・情報政策担当)に
よる『国民生活基礎調査』・『21 世紀新生児縦

断調査』・『成年者縦断調査』・『中高年縦断

調査』・『人口動態調査』・『社会医療診療行

為別調査』・『患者調査』・『医療施設調査』・

『病院報告』，厚生労働省・健康局による『国

民健康・栄養調査』，総務省統計局による『国

勢調査』を用いて，本格的な解析を開始し

た． 
まず，高血圧，脳内出血，脳内梗塞，狭心

症，心筋梗塞などの循環器系疾患，悪性新

生物(がん)，鬱の 3 疾患に焦点を当て，研究

目的の①と②に対する定量分析を行った．本

研究では，操作変数法による 2 段階推定，

Propensity scoring matching (PSM)，及び，政

策変更を外生的な介入(自然実験)と捉え差の

差(difference-in-difference: DID)分析を用

い，「観察されない要因」による内生性に対処

した． 
最後に，研究目的③について，糖尿病・肥

満・高血圧症・高脂血症の罹患歴を有する 20
歳以上の成年層を対象として，生活習慣（食

習慣，運動，喫煙など）と労働生産性（就労の

有無，就業時間，賃金）が，健康診断を受診

することによりどの程度改善したかについて，

健診の受診確率を PSM で統制し，common 
support 内の個人について比較検証を行っ

た．当該分析における健診の 1 日当たりの就

労時間に対する効果に関するパラメータと

2016 年時点での平均最低賃金を掛け合わせ

ることによって，健診受診による年間総便益を

算出した．算出された総便益額と，健診の平

均費用を単純比較することにより，健診がマク

ロ経済全体にどの程度の影響を及ぼすかに

ついて，費用対効果分析の観点から検証を

行った．  
 

（倫理面への配慮） 
厚生労働省による二次利用データを統計

法第 33 条により申請し，許可を得て個票を分

析した(承認番号：厚生労働省発政統 0424
第 3 号；承認日 2018 年 4 月 24 日)．提供さ

れた個票には個人を特定できる情報は含まれ

ていない． 
 
C．研究結果 
C-1. 成年者層における循環器系疾患の罹

患歴と就労との関連性に関する研究：超高齢

社会・日本の大規模調査に対する操作変数

法の応用事例 
 本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(1995-
2013 年)，及び，同調査と突合可能な『国民

健康・栄養調査』(1995-2013 年)を用いて，成

年者層における循環器系疾患(高血圧，脳内

出血，脳内梗塞，狭心症，及び，心筋梗塞)の
罹患歴が就労確率や就労時間に及ぼす影響

について，その大きさを検証することにある． 
本研究では，被説明変数として，①就労有

を 1，無を 0 とする 2 値変数；②1 週間当たり

の就労時間を，主要な説明変数として，現

在，病院や診療所に通院している原因となっ

ている疾病として，高血圧，脳内出血，脳内

梗塞，狭心症，心筋梗塞のいずれかを選択し

た場合を 1，それ以外を 0 とする 2 値変数を

用いた．分析に当たっては，全サンプルを①

男女別，②年齢群別（40 歳未満；40-65 歳未

満；65 歳以上），②職種別(専門的な職業，管

理的な職業，事務的な職業，セールス業，サ

ービス業に従事している場合を「知的就労」，

保安，農林水産業，輸送業，生産工程に関す

る職業に従事している場合を「肉体的就労」と

して分類)に分け，効果にどのような違いがあ
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るのかについて検証を行った．単純線形回帰

(OLS)に加え，循環器系疾患の罹患歴の有無

による属性の差を統制し内生性に対処するた

め，血液検査の結果に基づき，当該疾患の罹

患リスクを示す次の 4 つの指標を操作変数と

して用い，2 段階推定による操作変数法によ

る回帰分析を行った．①中性脂肪(トリグリセリ

ド)が 150mg/dL より高い場合には１の値，そ

れ以下であれば 0；②総コレステロール対

HDL-コレステロール比；③収縮期血圧が

140mmHg 以上，又は，拡張期血圧が 90 
mmHg 以上の場合には 1 の値，それ以外で

あれば 0；④血糖値が 110mg/dL より高い場

合には１の値，それ以下であれば 0，を操作

変数とした．分析対象者数は 65,615 で，うち

男性が 30,578，女性が 35,037 である． 
分析の結果，循環器系疾患の罹患歴があ

る場合，女性に限り，就労確率を 15.4％(95％
CI:-30.6％～-0.2％)統計学的に有意に低下さ

せることがわかった．年齢群別の分析からは，

40 歳未満では統計学的な有意差は観察され

なかったが，40 歳以上の場合，罹患歴は就

労確率を低下させ，とりわけ，65 歳以上の高

齢者においてその影響が大きい．職種別で

は，罹患歴は，肉体的就労の従事者の就労

確率を有意に低下させるが，知的就労に対す

る影響は確認されなかった．最後に，就労時

間については，循環器系疾患の罹患は，週 5
時間程度，就労時間を減少させることがわか

った．最後に，血液検査の結果を循環器系疾

患の操作変数として用いることの妥当性が確

認された． 
 
C-2. 中高年者層における悪性新生物の診

断が就労継続に与える影響とその性別間，職

種別間の差異に関する研究 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『中高年者縦断調査』(2005-
2016 年)を用い，悪性新生物(がん)の診断が

就労継続の意思決定に対してどう影響するか

について検証することにある．本研究の背景

には，がんの罹患リスクが，中高年者層(50-70
歳)で急激に上昇すること，人口減少が進む

現代の日本社会において，中高齢期の就労

継続をいかに担保するかが重要な課題となっ

ていることがある．  
本研究の被説明変数は，個人が働いてい

る場合を 1，そうでない場合は 0 を取る 2 値

変数，説明変数は，がんの診断を過去に受け

ている場合は 1，そうでない場合は 0 を取る 2
値変数である．分析に当たって，全サンプル

を①男女別，②職種別(専門的な職業，管理

的な職業，事務的な職業，セールス業，サー

ビス業に従事している場合を「知的就労」，保

安，農林水産業，輸送業，生産工程に関する

職業に従事している場合を「肉体的就労」とし

て分類)に分け，効果にどのような違いがある

のかについて検証を行った．がんと診断され

た者と診断されなかった者との属性の差を統

制するため，本研究では，Propensity Score 
Matching(PSM)を用いた．分析対象者数は，

男女別では，男性が 53,373，女性が 44,027，
職種別では，知的就労従事者が 64, 501，肉
体的就労従事者が 20,921 である． 

推定の結果，(1)男性就労者の場合，がん

の診断を受けると，受けない場合と比べ，

10.1%離職確率が高まり，診断の 1 年後には

5.0%離職確率が高まる傾向にあること；(2)他
方，女性就労者の場合，がんの診断を受ける

と，当年には 18.6%離職確率が高まるのに対

し，翌年の離職確率に対する統計学的有意

性は観測されなかった．職種別では，(3)知的

就労従事者では，がんの診断を受けると，診
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断がない場合と比べ，11.6%離職確率が高ま

り，同確率は翌年も依然として 3.8%と有意で

あること；(4)他方，肉体的就労従事者につい

ては，診断年では，離職確率が 18.7%高まる

のに対し，翌年の離職確率については 2.1%
と推定されたが，統計学的な有意性は観測さ

れなかった．以上のことから，がんの診断を受

けた際の離職のパターンには男女間，職種間

で明らかな差異があることが判明し，職場内に

おける男女，異業種間で，がん患者に対する

対応に差がある可能性が示唆される結果とな

った． 
 
C-3.  成年者層における精神的な健康水準

と就労との関連性に関する研究：「内生性」へ

の対処を中心とした分析 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(2010-
2016 年)を用いて，主として，成年者層におけ

る精神的な健康状態が就労の様々なアウトカ

ムに与える影響について，その大きさを推定

することにある． 
本研究では，就労状況を示すアウトカムとし

て，①就労有を 1，無を 0 とする 2 値変数；②

1 時間当たりの賃金(質問票に記載のある「年

収」を「52*週当たりの労働時間」で除した値)
を採用した．本研究では，こうした労働市場に

おけるアウトカムと精神的な健康観(Kessler 6 
(K6)で測定)について基本統計量を示し，さら

に，精神的な健康指標の悪化が労働におけ

るアウトカムに与える限界効果を操作変数プ

ロビット，及び，操作変数法を活用することに

よって推定する．分析対象者数は，男性が

27,650(うち，就労者 20,730)，女性が 
27,813(うち，就労者 14,873)である． 
分析の結果，第 1 に，K6 得点が 1 標準偏差

分上昇(悪化)することで，労働供給を行う確

率は，男性で約 2.8%から 3.4%減少し，女性

で約 3.6%-3.7%減少することが明らかとなっ

た．第 2 に，1 時間当たりの賃金については，

1 標準偏差分の K6 得点の上昇は男性労働

者の賃金を 3.0%-4.2%減少させ，女性労働者

の賃金については，2.1%-2.9%の減少が観察

された． 
 本研究で特筆すべき点は，女性労働者に

対しても有意な負の影響が観察されたというこ

とである．上記のような，精神的な健康の悪化

が労働生産性に与える影響を推定したほとん

どの先行研究において有意な影響は男性の

労働者についてしか観測されていなかった．

本研究では，操作変数プロビット，操作変数

法と呼ばれる手法を組み合わせて使用するこ

とにより精神的な健康という内生的な変数に

対処をすることで，より精緻な分析を行った結

果，女性労働者に対しても有意な影響が観察

された．こうした点で，本研究は「健康」という

変数を扱う際にいかに内生性に対する対処の

重要性を示唆するものとなった． 
 
C-4. 喫煙規制が受動喫煙と予防行動に及

ぼす影響についての実証研究 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民健康・栄養調査』

(2010-2016 年)を用いて，喫煙行動に焦点を

当て，政策変更が，受動喫煙，及び，予防行

動にどういった影響を及ぼすかについての検

証を行った．具体的には，2013 年に「不特

定，または多数の人が出入りする公共的空間

を有する全ての施設について」喫煙禁止措置

が実施された「兵庫県受動喫煙の防止等に

関する条例」の施行を自治体による「介入」と

位置づけ，実施都道府県である兵庫県と他都
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道府県(但し，2010 年に同様の条例を実施し

た神奈川県を除く)において，2013 年前後で

受動喫煙に対する曝露にどのような変化があ

ったのかについて定量的な分析を行った．結

果，当該条例は，飲食店などの公的空間での

非喫煙者の受動喫煙に対する曝露を統計学

的に有意に改善させた一方で，家庭や職場

での受動喫煙リスクが大幅に高まる傾向にあ

ることがわかった．つまり，この結果は，喫煙

行動が公的空間から私的空間へと単純に移

行したことを意味している．さらに問題なの

は，当該条例施行後，喫煙行動に統計学的

に有意な変化が観察されなかったことである． 
 
C-5. 人生の初期段階おける医療サービスの

利用と健康状況に対する政策介入効果 
本研究の目的は，1990 年代に急速に普及

した地方自治体による乳幼児医療費助成制

度が，人生の初期段階における就学前の子

どもの医療サービスの利用とその健康状況に

どのような影響を及ぼしたのかについて，

2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発

政統 0424 第 3 号)によって提供を受けた複

数のデータ(『患者調査』(1993-1999);『社会医

療診療行為別調査』(1992-2001);『国民生活

基礎調査』(1992-2001); 『人口動態調査(死
亡票)』(1990-2000))を用い検証を行う．当該

助成制度については，自治体による，導入時

期(年／月)，制度の対象年齢，対象年齢の改

正時期(年／月)にばらつきを「自然実験」とし

て活用し，差の差(difference-in-
difference:DID)分析を行った．分析対象とし

た地域は，東京都 23 区，政令指定都市，及

び，人口が 50 万人以上の 33 の自治体であ

る．当該地域における就学前児童(0-6 歳)
は，全自動の約 19％を占めている． 

分析の結果，当該助成制度の導入により，

通院間隔，再診患者数，1 カ月当たりの医療

支出で測定した外来の利用が大幅に増加す

る傾向にあることが確認されたが，他方，入院

では統計学的に有意な違いは観察されず，1
歳未満の乳児について術後の入院期間にの

み有意な延伸傾向がみられた．また，当該助

成制度の導入は，親によって回答された子ど

もの主観的健康状態(発熱，咳，鼻汁などの

有訴確率)を統計学的に有意に改善する傾向

にある一方で，退院時に医師によって判断さ

れる客観的な健康状態(寛解，軽快，不変，

増悪，死亡)には影響がないことがわかった．

但し，当該助成制度は，1 歳未満乳児の死亡

率を千人当たり 0.79 人減少する可能性が示

唆された． 
本研究が得た結果から，乳幼児医療費助

成制度の導入は，人生の初期時点における

医療サービスへのアクセスと就学前乳幼児の

健康状態の改善に一定程度寄与することが

確認された． 
 
C-6. 健康診断の受診有無が生活習慣の改

善と就労状況に与える影響 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(2013
年・2016 年)を用いて，生活習慣病患者にお

ける法定健診の受診有無が生活習慣の改善

と就労状況に与える影響を明らかにすること

である． 
分析の結果，男女ともに健診の受診群は未

受診群に比べ，生活習慣が改善していること

がわかった．具体的には，規則正しい食事で

8%ポイント，バンランスのとれた食事で 6%ポ

イント，その他，うす味の食事をしている，食べ

過ぎないようにしているがそれぞれ 4%ポイン

トと 3%ポイント，健診受診者の割合が高かっ
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た．また，生活習慣についても，全項目(適度

に運動をしている，たばこをすわない，お酒を

飲み過ぎない)で，健診受診者の方が健康的

な生活をしていることがわかった． 
就労状況については，健診受診者の方

が，男性で 6.5%ポイント，女性で 4.4%ポイン

ト就労確率が高い．1 週間の就業日数と就業

時間については，女性のみで有意差が観察

され，健診受診者の方が，就業日数が約 1
日，就業時間は約 1.9 時間長いという結果で

あった．また．1 日平均就業時間については

男性で 0.12 時間，女性で 0.29 時間，受診者

の方が長い傾向にあった．  
最後に，本研究では，推定されたパラメー

タを基に，健診の費用対効果分析を行った．

まず，健診費用については，全国健康保険協

会のホームページの情報から，男性で最高

18,522 円，女性で最高 27,440 円と算出され

た． 健診受診による就業時間の増加をもとに

年収の増加額を計算すると，男性で約 24,690
円，女性で約 58,433 円となる．これらの便益

と上記の健診費用を比べると，健診の費用対

効果は男性で約 1.3 倍，女性で約 2.1 倍とな

る． 
さらに， 健診によるマクロ経済全体への効

果は，男性で約 1 千 2 百億円，女性で 1 千 5
百億であり，合計で約 2 千 7 百億円である．

この金額は，2016 年の GDP(535 兆円)の約

0.05%に相当する．つまり，健診を実施したこ

とで，GDP の中で約 0.05%に貢献していると

解釈できる．したがって，男性については，健

診の受診率が現状の 82%より 1%ポイント上

がると，受診者数の増加によって約 1,127 千

円の総追加費用が発生すると予想される．一

方で，就業時間の増加による総追加便益は，

約 1,502 円と予想される．女性については，

総追加費用が 914 千円，総追加便益が

1,946 円と予想され，男性より費用対効果が

大きいと考えられる． 
 
D．考察／E．結論 

2018 年度では，循環器系疾患，悪性新生

物，鬱の 3 疾患に焦点を当て，操作変数法に

よる 2 段階推定，Propensity scoring matching 
(PSM)，及び，政策変更を外生的な介入(自
然実験)と捉え差の差(difference-in-
difference: DID)分析を用い，「観察されない

要因」による内生性に対処した． 
内生性を考慮した分析の結果，先行研究と

同様，循環器系疾患・悪性新生物・鬱疾患な

どの生活習慣病の罹患歴が，就労確率を有

意に引き下げることが確認された一方で，性

別・年齢群別・職種別で，その効果には違い

がみられるという，2017 年度の基本統計量と

整合的な結果が得られた． 
第 1 に，とりわけ中高齢期における就労

は，健康状態に好ましい影響を与えるという先

行研究が数多く存在する一方で，生活習慣

病の罹患歴が就労確率を引き下げるという本

研究の結果は，それらの先行研究とは逆のメ

カニズムが作用する可能性があることを示唆

している．このことから，無就労と生活習慣病

など健康状態を悪化させる健康イベントとの

間には，「負の連鎖(悪循環)」が存在する可能

性が高い．とりもなおさず，このことは，中高年

期において，一旦生活習慣病に罹患し失職

すると，人々の社会経済的状況に対する健康

ショックのダメージが長期間残ったり，状況を

悪化させたりするかもしれない． 
第 2 に，性別・年齢群別の結果についてで

あるが，年齢群別の結果については，概ね西

欧諸国の結果と同様，生活習慣病の罹患歴

は，若年層には影響がなく，中高齢層の方に

より深刻な影響があるという結果であった．他
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方，性別については，西欧諸国の先行研究

の結果とは反対に，循環器系疾患や鬱の罹

患歴が，男性ではなく，女性の就労確率を統

計学的に有意に引き下げるという結果となっ

た．おそらく，この結果は，日本においては，

子育て期や中高齢期における女性の労働市

場に対する attachment が，男性に比べて弱

い傾向にあることを示しているのかもしれな

い． 
第 3 に，本研究において新たに観察された

のは，職種による影響の違いである．生活習

慣病の罹患歴は，知的作業よりもむしろ身体・

運動能力に依存する肉体的作業に対する影

響の方が大きいことが予想される．したがっ

て，当該疾患の罹患歴は，知的就労よりもむ

しろ肉体的就労に従事する人々の就労確率

を有意に引き下げるという結果になった． 
最後に，本研究では，生活習慣病患者に

おいて健診の受診有無が生活習慣の改善と

就労状況に与える影響を推定した．分析結

果，健診の受診は生活習慣の改善とともに就

労状況も向上させることが分かった．また，健

診の実施は費用対効果の側面において有効

であり，マクロ経済全体にも有意な影響を与え

ることが確認できた． 
本研究プロジェクトの限界についてである

が，生活習慣病の罹患歴が就労意欲や就労

による満足度など，就労の質的側面について

は分析することが出来なかった．こうした就労

の質的側面については，生活習慣病の罹患

歴を有する働き手が労働市場に留まるに当た

り重要な要因となりうるイシューである．第 2
に，本研究では，比較的軽度な日常的な有

訴率や血液検査の結果を操作変数として観

察されない要因による内生性に対処したが，

有訴率に関しては自記式調査票であること

(測定誤差)，また，血液検査に関しては就労

状況との独立性が担保されないことなどが原

因となって，推定結果にバイアスがかかって

いる可能性は否定できない．第 3 に，おそらく

はこれは最も重要な課題の 1 つであるが，生

活習慣病の労働生産性に対する影響につい

ては，潜在的な賃金格差についての検証が

必要である． これらは，いずれも，データの

限界に起因する課題ではあるが，今後は，よ

り大規模な行政管理データに，政策変更など

の自然実験を組み合わせることにより，より精

緻な分析を行うことが肝要である．そして，最

後に，本研究では，健診の費用対効果とマク

ロ経済全体への影響を推計するにあって，職

種や地域，年齢などによる違いを考慮せず，

平均的な値をもって推計を行ったが，今後は

これらの違いを考慮し，職種や地域別で費用

対効果や年収の増加額を推計する必要があ

るだろう． 
 

F．健康危険情報 
特に無し． 
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成年者層における循環器系疾患の罹患歴と就労との関連性に関する研究 
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研究要旨 

本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によって提

供を受けた，『国民生活基礎調査』(1995-2013 年)，及び，同調査と突合可能な『国民健康・栄養

調査』(1995-2013 年)を用いて，成年者層における循環器系疾患(高血圧，脳内出血，脳内梗

塞，狭心症，及び，心筋梗塞)の罹患歴が就労確率や就労時間に及ぼす影響について，その大

きさを検証することにある． 
本研究では，被説明変数として，①就労有を 1，無を 0 とする 2 値変数；②1 週間当たりの就

労時間を，主要な説明変数として，現在，病院や診療所に通院している原因となっている疾病と

して，高血圧，脳内出血，脳内梗塞，狭心症，心筋梗塞のいずれかを選択した場合を 1，それ以

外を 0 とする 2 値変数を用いた．分析に当たっては，全サンプルを①男女別，②年齢群別（40
歳未満；40-65 歳未満；65 歳以上），②職種別(専門的な職業，管理的な職業，事務的な職業，

セールス業，サービス業に従事している場合を「知的就労」，保安，農林水産業，輸送業，生産

工程に関する職業に従事している場合を「肉体的就労」として分類)に分け，効果にどのような違

いがあるのかについて検証を行った．単純線形回帰(OLS)に加え，循環器系疾患の罹患歴の有

無による属性の差を統制し内生性に対処するため，血液検査の結果に基づき，当該疾患の罹患

リスクを示す次の 4 つの指標を操作変数として用い，2 段階推定による操作変数法による回帰分

析を行った．①中性脂肪(トリグリセリド)が 150mg/dL より高い場合には１の値，それ以下であれば

0；②総コレステロール対 HDL-コレステロール比；③収縮期血圧が 140mmHg 以上，又は，拡張

期血圧が 90 mmHg 以上の場合には 1 の値，それ以外であれば 0；④血糖値が 110mg/dL より

高い場合には１の値，それ以下であれば 0，を操作変数とした．分析対象者数は 65,615 で，うち 
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A. 研究目的 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(1995-
2013 年)，及び，同調査と突合可能な『国民健

康・栄養調査』(1995-2013 年)を用いて，成年

者層における循環器系疾患(高血圧，脳内出

血，脳内梗塞，狭心症，及び，心筋梗塞)罹患

が就労確率や就労時間に及ぼす影響につい

て，その大きさを検証することにある． 
 

B. 研究方法 
本研究では，被説明変数として，①就労有を

1，無を 0 とする 2 値変数；②1 週間当たりの就

労時間を，主要な説明変数として，現在，病院

や診療所に通院している原因となっている疾病

として，高血圧，脳内出血，脳内梗塞，狭心

症，心筋梗塞のいずれかを選択した場合を 1，
それ以外を 0 とする 2 値変数を用いた．分析

に当たっては，全サンプルを①男女別，②年齢

群別（40 歳未満；40-65 歳未満；65 歳以上），

②職種別(専門的な職業，管理的な職業，事務

的な職業，セールス業，サービス業に従事して

いる場合を「知的就労」，保安，農林水産業，

輸送業，生産工程に関する職業に従事してい

る場合を「肉体的就労」として分類)に分け，効

果にどのような違いがあるのかについて検証を

行った．単純線形回帰(OLS)に加え，循環器系

疾患の罹患歴の有無による属性の差を統制し

内生性に対処するため，血液検査の結果に基

づき，当該疾患の罹患リスクを示す次の 4 つの

指標を操作変数として用い，2 段階推定による

操作変数法による回帰分析を行った．①中性

脂肪(トリグリセリド)が 150mg/dL より高い場合

には１の値，それ以下であれば 0；②総コレステ

ロール対 HDL-コレステロール比；③収縮期血

圧が 140mmHg 以上，又は，拡張期血圧が 90 
mmHg 以上の場合には 1 の値，それ以外であ

れば 0；④血糖値が 110mg/dL より高い場合に

は１の値，それ以下であれば 0，を操作変数と

した． 
推定モデルは下記の通りである． 
 
𝑌𝑌𝑖𝑖 = 𝛼𝛼0 + 𝛼𝛼1𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖 + 𝜶𝜶𝟐𝟐𝑿𝑿𝒊𝒊

′
+ 𝜶𝜶𝒕𝒕𝑻𝑻′+ 𝜶𝜶𝒑𝒑𝑷𝑷′

+ 𝜶𝜶𝒕𝒕𝒑𝒑𝑻𝑻′ ∙ 𝑷𝑷′ + 𝑢𝑢𝑖𝑖,  
(1) 
 

上記の推定式において，𝑌𝑌𝑖𝑖は，𝑖𝑖番目の個人の
労働市場における就労状況，及び，1 週間
当たりの就労時間を示している．𝛼𝛼0は定数
項である．𝑖𝑖番目の個人の𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖が主要な説明
変数で，循環器系疾患の罹患の有無を示し
ている．したがって，本研究が最も焦点を
当てるのは，推定される係数𝛼𝛼1である．   
𝑿𝑿𝒊𝒊はその他の個人属性行列で，本研究で

は，『国民生活基礎調査』と『国民健康・栄

男性が 30,578，女性が 35,037 である． 
分析の結果，循環器系疾患の罹患歴がある場合，女性に限り，就労確率を 15.4％(95％CI:-

30.6％～-0.2％)統計学的に有意に低下させることがわかった．年齢群別の分析からは，40 歳未

満では統計学的な有意差は観察されなかったが，40 歳以上の場合，罹患歴は就労確率を低下

させ，とりわけ，65 歳以上の高齢者においてその影響が大きい．職種別では，罹患歴は，肉体的

就労の従事者の就労確率を有意に低下させるが，知的就労に対する影響は確認されなかった．

最後に，就労時間については，循環器系疾患の罹患は，週 5 時間程度，就労時間を減少させる

ことがわかった．最後に，血液検査の結果を循環器系疾患の操作変数として用いることの妥当性

が確認された． 
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養調査』から得られる下記の変数を用い
た． 
まず，前者からは，性別ダミー(1 =男

性；0 =女性)，年齢，世帯主ダミー，同一
世帯における要介護者の有無ダミー，婚姻
状況ダミー(既婚；独身；死別；離婚)，年
金の加入状況ダミー(カテゴリーIとして自
営業者；カテゴリーIIとして被雇用者また
は公務員；カテゴリーIIIとして扶養家族；
年金無加入)，直近 1ヶ月間の家計支出(対
数値)，世帯構造ダミー(単身；夫婦；子の
いる夫婦；子と一人親；3 世代；その他)，
住居種別ダミー(持家；民間賃貸住宅；社
宅・公務員住宅；公営賃貸住宅；その他)，
住居の床面積(㎡)，さらに，健康状態や健
康行動など潜在的な交絡因子として，日常
生活におけるストレスの有無ダミー，健康
上の理由による日常生活への影響の有無ダ
ミー，健康に関する自覚症状の有無ダミ
ー，Body Mass Index(BMI)，主観的健康感
ダミー(よい；まあよい；ふつう；あまりよ
くない；よくない)，喫煙ダミー，歩数
(『国民健康・栄養調査』より)，定期的な
運動実施の有無ダミー，定期健診受診の有
無ダミーを投入した． 
他方，後者からは，1日の食事の栄養摂

取状況について，総エネルギー摂取量
(kcal)，及び，①水(g)；②炭水化物(g)；③

動物性タンパク質(g)と植物性タンパク質(g)
を含むタンパク質；④動物性脂質(g)，植物
性脂質(g)，飽和脂肪酸(g)，一価不飽和脂肪
酸(g)，多価不飽和脂肪酸(g)を含む脂質／脂
肪；⑤灰分(g)，ナトリウム(mg)，カリウム
(mg)，カルシウム(mg)，マグネシウム
(mg)，リン(mg)，鉄(mg)を含む鉱物；⑥ビ
タミンＤ(μg)，ビタミン E(mg)，ビタミン
B1(mg)，ビタミン B2(mg)，ナイアシン
(mg)，およびビタミン C(mg)を含むビタミ

ン，⑦総食物繊維(g)を投入した． 
𝑻𝑻と𝑷𝑷はそれぞれ年ダミー変数と都道府県

ダミー変数を示しているため，その交絡項
である𝑻𝑻 ∙ 𝑷𝑷は，年・都道府県の固定効果と
なる．𝑢𝑢𝑖𝑖は𝑌𝑌𝑖𝑖と相関のある誤差項である． 
 
B-1. 内生性の問題 
 本研究では，用いたデータで得られる個人に

ついての多様な情報を統制したが，それでも観

察不可能な要因は存在し，それらは，𝑢𝑢𝑖𝑖に組み

込まれる．𝑢𝑢𝑖𝑖が𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖との間に相関がある場合

(cov(𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖,𝑢𝑢𝑖𝑖) ≠ 0)，OLS ではα1の推定値が

inconsistent となり，バイアスがかかってしまう．

こうした内生性に対処するため，本研究では，

第 1 段階で，𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖を操作変数を用いて推定す

る． 
 
𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖 = 𝛃𝛃𝟎𝟎 + 𝛃𝛃𝟏𝟏𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊

′
+ 𝛃𝛃𝟐𝟐𝑿𝑿𝒊𝒊

′
+ 𝛃𝛃𝒕𝒕𝑻𝑻′ + 𝛃𝛃𝒑𝒑𝑷𝑷′

+ 𝛃𝛃𝒕𝒕𝒑𝒑𝑻𝑻′ ∙ 𝑷𝑷′ + 𝜈𝜈𝑖𝑖 ,          
(2) 

 
上記の推定式で，操作変数𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊は，𝑖𝑖番目の
個人の血液検査の結果(中性脂肪ダミー，総
コレステロール対 HDL-コレステロール
比，③収縮期・拡張期血圧ダミー，血糖値
ダミー)の行列を示す．𝑿𝑿𝒊𝒊，𝑻𝑻と𝑷𝑷の定義は
推定式(1)と同様である．𝜈𝜈𝑖𝑖は誤差項であ
る．𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊の操作変数としての妥当性ついて
は，𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖と𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊に相関があり(𝛃𝛃𝟏𝟏 ≠ 𝟎𝟎)，か
つ，𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊と推定式(1)の誤差項𝑢𝑢𝑖𝑖が無相関で
ある(cov(𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊,𝑢𝑢𝑖𝑖) = 0)が必要十分条件とな
る．操作変数法を用いた推定は，(2)を第 1
段階, (1)を第 2 段階とする 2 段階推定によ
って行う．尚，本研究での分析について
は，全て，Stata15.1 を用いた． 
(倫理面への配慮) 
厚生労働省による二次利用データを統計法

第 33 条により申請し，許可を得て個票を分析
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した(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3
号；承認日 2018 年 4 月 24 日)．提供された個

票には個人を特定できる情報は含まれていな

い． 
 
C．研究結果  
 分析対象者数は 65,615 で，うち男性が

30,578，女性が 35,037 である． 
 
C-1. 基本統計量   
表 1 は，循環器系疾患の罹患歴別に，就労

状況，就労時間，操作変数，社会経済的属

性，健康状況，健康行動，1 日の食事の栄養
摂取状況について 7 年間の基本統計量を比
較した基本統計量である．総数のうち，就
労割は 59%で，循環器系疾患の罹患歴の有
無別に見ると，「罹患歴有り」が，「罹患歴
無し」と比べ，就労確率が低い傾向にある
ことがわかる(「罹患歴有り」が 40%に対
し，「罹患歴無し」が 66%)．同様に，1 週
間当たりの就労時間についても，「罹患歴有
り」が，「罹患歴無し」に比べ，4.3 時間程
度就労時間が短い傾向にある． 
操作変数である血液検査に関しては，例

えば，「罹患歴有り」の方が，「罹患歴無
し」に比較して，中性脂肪(トリグリセリ
ド)が 150mg/dL より高い確率が，統計学的
に有意に約 5%高く, 基本統計量を見る限
り，𝐶𝐶𝐷𝐷𝑖𝑖と𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊に相関がある(𝛃𝛃𝟏𝟏 ≠ 𝟎𝟎)可能性
が高いことが示唆される． 
 
C-2. 就労確率に与える影響 
 表 2 は，循環器系疾患の罹患歴が全体的な

就労確率に与える影響を，OLS と操作変数法

による 2 段階推定によって行った結果を示して

いる．表 2 から，本研究で用いた操作変数が弱

相関検定(Weak Identification：𝛃𝛃𝟏𝟏 ≠ 𝟎𝟎)と過剰

識別検定(Overidentification：cov(𝑷𝑷𝑩𝑩𝒊𝒊,𝑢𝑢𝑖𝑖) =

0)を通り，操作変数としての妥当性を有してい

ることが確認される．したがって，ここでは，操作

変数法による 2 段階推定の結果に焦点を当て

て議論する． 
 分析結果によれば，循環器系疾患の罹患歴

は，約 15.4% (95% CI: -30.6% to -0.2%)，全体

として就労確率を引き下げる傾向にあることが

わかる． 
 次に，表 3 は，男女別，年齢群別，職種別で

の 2 段階推定法の結果をそれぞれ示してい

る．ここでは，全サンプルを①男女別，②年齢

群別（40 歳未満；40-65 歳未満；65 歳以上），

②職種別(専門的な職業，管理的な職業，事務

的な職業，セールス業，サービス業に従事して

いる場合を「知的就労」，保安，農林水産業，

輸送業，生産工程に関する職業に従事してい

る場合を「肉体的就労」として分類)に分け，効

果にどのような違いがあるのかについて検証を

行った． 
 まず男女別の結果を見ると，女性に限り，循

環器系疾患の罹患歴が，就労確率を 15.4％
(95％CI:-30.6％～-0.2％)統計学的に有意に低

下させる傾向にあることが見て取れる．男性に

ついては，当該疾患の罹患歴は，男性の就労

確率を 9.2% (95% CI: -32.1% – 13.7%)引き下

げるが，統計学的に有意な結果ではなかった． 
 第 2 に，年齢群別の分析からは，40 歳未満

では統計学的な有意差は観察されなかった

が，40 歳以上の場合，40-65 歳未満で 16.2% 
(95% CI: -29.2% – -3.2%)，65 歳以上では，さ

らに影響は大きく，当該疾患の罹患歴が 21.4% 
(95% CI: -43.1% – 0.3%)就労確率を引き下げ

るという結果であった． 
第 3 に，職種別では，罹患歴は，肉体的就

労の従事者の就労確率を 19.9% (95% CI: -
38.5% – -1.2%)統計学的に有意に低下させる

が，知的就労に対する有意な影響は確認され

なかった． 
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C-3. 就労時間に与える影響 

表 4 は，就労者に焦点を当てて，循環器系

疾患の罹患歴が，1 週間の就労時間にどのよう

な影響を及ぼすかについて，OLS と 2 段階推

定による結果を示している．操作変数法の結果

を見ると，循環器系疾患の罹患歴は，統計学

的有意水準 10%で，週に 4.96 時間(95% CI: -
10.23 時間 – 0.3 時間) 程度，就労時間を減

少させることがわかった． 
 
D．考察／E. 結論 
 本研究で得られたこうした結果，欧米諸国に

おける先行研究でも観察されている結果である

が，内生性に対処した研究はいまだ数少ない．   
第 1 に，本研究の特色は，『国民健康・栄養

調査』によって調査された血液検査の結果のう

ち，循環器系疾患に深く関連があるとされる 4
つの指標を操作変数として，観察されない要因

によって OLS の想定する consistency の仮定

が満たされない場合，罹患歴の就労状況に対

する推定結果の一致性が保たれないという「内

生性」に対処した．結果，就労確率と就労時間

の両者とも，OLS による推定結果は，操作変数

法による推定結果に比べ，深刻な過小推計と

なっていることが確認された． 
第 2 に，とりわけ中高齢期における就労は，

健康状態に好ましい影響を与えるという先行研

究が数多く存在する一方で，循環器系疾患の

罹患歴が就労確率を引き下げるという本研究

の結果は，それらの先行研究とは逆のメカニズ

ムが作用する可能性があることを示唆してい

る．このことから，無就労と循環器系疾患など健

康状態を悪化させる健康イベントとの間には，

「負の連鎖(悪循環)」が存在する可能性が高

い．とりもなおさず，このことは，中高年期にお

いて，一旦循環器系疾患に罹患し失職すると，

人々の社会経済的状況に対する健康ショック

のダメージが長期間残ったり，状況を悪化させ

たりするかもしれない． 
第 3 に，性別・年齢群別の結果についてで

あるが，年齢群別の結果については，概ね西

欧諸国の結果と同様，循環器系疾患の罹患歴

は，若年層には影響がなく，中高齢層の方によ

り深刻な影響があるという結果であった．他方，

性別については，西欧諸国の先行研究の結果

とは反対に，当該疾患の罹患歴が，男性では

なく，女性の就労確率を統計学的に有意に引

き下げるという結果となった．おそらく，この結

果は，日本においては，子育て期や中高齢期

における女性の労働市場に対する attachment
が，男性に比べて弱い傾向にあることを示して

いるのかもしれない． 
第 4 に，本研究において新たに観察された

のは，職種による影響の違いである．循環器系

疾患の罹患歴は，知的作業よりもむしろ身体・

運動能力に依存する肉体的作業に対する影響

の方が大きいことが予想される．したがって，当

該疾患の罹患歴は，知的就労よりもむしろ肉体

的就労に従事する人々の就労確率を有意に引

き下げるという結果になった． 
最後に，先行研究に比較すると，本研究が

得た循環器系疾患の就労時間に対する影響

は，はるかに深刻であり，本研究が焦点を当て

た循環器系疾患を予防することが，労働生産

性に大きく寄与する可能性があることを示唆し

ている． 
本研究の限界についてであるが，本研究で

は，循環器系疾患の罹患歴が就労意欲や就労

による満足度など，就労の質的側面について

は分析することが出来なかった．こうした就労の

質的側面については，循環器系疾患の罹患歴

を有する働き手が労働市場に留まるに当たり重

要な要因となりうるイシューである．第 2 に，本

研究では，血液検査の結果を操作変数として

観察されない要因による内生性に対処したが，
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本研究が用いたデータは自記式調査票である

ため，測定誤差によるバイアスがかかっている

可能性は否定できない．そして，最後に，おそ

らくはこれが最も重要な課題であるが，循環器

系疾患の労働生産性に対する影響について

は，潜在的な賃金格差についての検証が必要

である．これらは，いずれも，データの限界に起

因する課題ではあるが，今後は，より大規模な

行政管理データに，政策変更などの自然実験

を組み合わせることにより，より精緻な分析を行

うことが肝要である． 
 
F．健康危険情報 
特に無し． 
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1．論文発表 
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Representative Survey Data from Japan, a 
Super-Aged Society”. PLOS ONE へ投稿中

(Revise and Resubmit)． 
 
2．学会発表 

   特に無し． 
 
H．知的財産権の出願・登録状況(予定を含
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特に無し． 
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[表 1] 基本統計量 
 Total  Cardiovascular event  No cardiovascular event   T-test 
  N Mean SD   N Mean SD   N Mean SD     
Labour Force Participation              
  Working 59,067 0.59  (0.49)  5,266 0.40  (0.49)  34,853 0.66  (0.47)  *** 
  Weekly working hours 15,712 40.05  (16.92)  1,495 36.88  (18.39)  9,920 41.14  (16.41)  *** 
Cardiovascular Diseases 40,778 0.13  (0.34)           
Biomarkers              

TG > 150 mg/dL 31,799 0.30  (0.46)  3,060 0.33  (0.47)  16,542 0.28  (0.45)  *** 
TC/HDL-C 31,799 3.60  (1.15)  3,060 3.61  (1.06)  16,542 3.56  (1.15)  *** 
SBP > 140 mmHg or DBP > 90 mmHg 38,033 0.34  (0.47)  3,417 0.50  (0.50)  19,675 0.27  (0.45)  *** 
GLU > 110 mg/dL 31,649 0.24  (0.43)  3,046 0.36  (0.48)  16,478 0.19  (0.39)  *** 
Postprandial phase (ref: about 30 minutes)              

    about 1 hour 31,276 0.07  (0.25)  3,020 0.06  (0.24)  16,298 0.07  (0.25)  *** 
about 2 hours 31,276 0.11  (0.31)  3,020 0.13  (0.33)  16,298 0.10  (0.30)  *** 
about 3 hours 31,276 0.16  (0.37)  3,020 0.20  (0.40)  16,298 0.14  (0.35)  *** 
about 4 hours 31,276 0.20  (0.40)  3,020 0.24  (0.43)  16,298 0.18  (0.39)  *** 
5-6 hours 31,276 0.28  (0.45)  3,020 0.23  (0.42)  16,298 0.30  (0.46)  *** 
7-8 hours 31,276 0.08  (0.27)  3,020 0.05  (0.21)  16,298 0.09  (0.29)  *** 
above 8 hours 31,276 0.03  (0.17)  3,020 0.04  (0.18)  16,298 0.03  (0.17)  *** 

Daily Dietary Intake              
  Energy (kcal) 62,589 1968.06  (600.40)  5,098 1887.81  (550.16)  33,822 2013.99  (613.79)  *** 
  Water (g) 62,590 1385.80  (632.60)  5,098 1600.84  (646.29)  33,823 1353.24  (625.73)  *** 
  Carbohydrate (g) 62,590 273.20  (87.30)  5,098 268.92  (81.00)  33,823 275.87  (88.88)  *** 
  Animal protein (g) 62,427 40.56  (20.40)  5,082 38.32  (19.28)   33,743 41.60  (20.71)  *** 
  Vegetable protein (g) 62,590 35.03  (12.00)  5,098 34.21  (11.27)  33,823 35.35  (12.12)  *** 
  Animal lipid (g) 62,427 27.69  (16.50)  5,082 25.05  (14.93)  33,743 29.07  (17.12)  *** 
  Vegetable lipid (g) 62,588 28.09  (15.60)  5,098 25.01  (14.07)  33,821 29.35  (15.97)  *** 
  Saturated fat (g) 62,587 15.30  (8.20)  5,098 13.27  (6.95)  33,820 16.16  (8.48)  *** 
  Monounsaturated fat (g) 62,587 18.84  (9.60)  5,098 16.52  (8.49)  33,820 19.91  (9.84)  *** 
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  Polyunsaturated fat (g) 62,587 13.28  (6.40)  5,098 11.78  (5.73)  33,820 13.82  (6.52)  *** 
  Ash (g) 62,589 20.11  (7.90)  5,098 19.37  (7.04)  33,822 20.24  (7.96)  *** 
  Sodium (mg) 62,590 4724.56  (2140.10)  5,098 4479.02  (1940.69)  33,823 4782.75  (2176.78)  *** 
  Potassium (mg) 62,590 2580.91  (1062.70)  5,098 2607.02  (1014.62)  33,823 2561.00  (1057.33)  *** 
  Calcium (mg) 62,590 532.63  (280.80)  5,098 563.77  (280.04)  33,823 520.70  (275.87)  *** 
  Magnesium (mg) 62,586 266.96  (110.60)  5,098 270.83  (99.78)  33,820 266.04  (112.46)  *** 
  Phosphorus (mg) 62,589 1086.88  (388.40)  5,098 1052.83  (362.94)  33,822 1098.82  (391.64)  *** 
  Iron (mg) 62,587 9.57  (4.90)  5,098 9.01  (4.07)  33,821 9.67  (5.16)  ** 
  Vitamin D (μg) 61,154 48.86  (121.80)  5,048 25.69  (79.06)  33,006 52.94  (128.90)  *** 
  Vitamin E (mg) 62,587 9.01  (13.10)  5,097 9.00  (17.76)   33,821 8.93  (10.82)  * 
  Vitamin B1 (mg) 62,588 1.25  (4.00)  5,098 1.44  (5.32)  33,821 1.21  (3.52)  ** 
  Vitamin B2 (mg) 62,590 1.40  (2.80)  5,098 1.41  (1.80)  33,823 1.39  (2.40)  ** 
  Niacin (mg) 62,590 16.40  (8.00)  5,098 15.86  (7.80)  33,823 16.72  (8.06)  *** 
  Vitamin C (mg) 62,560 121.25  (124.60)  5,093 135.05  (122.87)  33,807 115.36  (120.97)  *** 
  Total dietary fibre (g) 62,583 15.15  (7.00)  5,098 16.44  (7.22)  33,820 14.75  (6.77)  *** 
Socioeconomic Status: individual              
  Men 65,615 0.47  (0.50)  5,414 0.49  (0.50)  35,364 0.49  (0.50)   
  Age in years 65,605 50.34  (18.67)  5,411 66.64  (13.61)  35,361 44.66  (16.81)  *** 
  Being household head 60,049 0.43  (0.50)  5,414 0.57  (0.49)  35,364 0.39  (0.49)  *** 
  Being main caregiver 59,927 0.03  (0.16)  5,410 0.08  (0.27)  35,267 0.01  (0.08)  *** 
  Marital status (ref: married)              
     single 60,049 0.20  (0.40)  5,414 0.05  (0.22)  35,364 0.26  (0.44)  *** 
     widowed 60,049 0.08  (0.26)  5,414 0.17  (0.38)  35,364 0.04  (0.19)  *** 
     divorced 60,049 0.03  (0.17)  5,414 0.04  (0.19)  35,364 0.03  (0.16)  ** 
  Pension Enrolment (ref: category I enrolee)             
     category II enrolee 48,649 0.19  (0.39)  4,668 0.08  (0.28)  29,759 0.21  (0.41)  *** 
     category III enrolee 48,649 0.39  (0.49)  4,668 0.20  (0.40)  29,759 0.45  (0.50)  *** 
     not enrolled 48,649 0.10  (0.29)  4,668 0.03  (0.18)  29,759 0.11  (0.31)  *** 
Socioeconomic Status: household              
  Household expenditure per month (10 thousand yen) 55,748 30.34  (35.52)  5,092 26.48  (29.86)  32,900 30.89  (35.22)  *** 
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  Household structure (ref: single family)              
     couple 60,049 0.20  (0.40)  5,414 0.36  (0.48)  35,364 0.15  (0.36)  *** 
     couple with child(ren) 60,049 0.40  (0.49)  5,414 0.22  (0.41)  35,364 0.47  (0.50)  *** 
     single parent with child(ren) 60,049 0.04  (0.20)  5,414 0.04  (0.20)  35,364 0.04  (0.21)   
     three generations 60,049 0.20  (0.40)  5,414 0.16  (0.37)  35,364 0.21  (0.41)  *** 
     others 60,049 0.07  (0.26)  5,414 0.10  (0.30)  35,364 0.06  (0.24)  *** 
  Residence (ref: owned house)              
     private rental house 60,049 0.11  (0.31)  5,414 0.07  (0.25)  35,364 0.13  (0.33)  *** 
     issued house 60,049 0.03  (0.16)  5,414 0.01  (0.08)  35,364 0.03  (0.18)  *** 
     public rental house 60,049 0.05  (0.21)  5,414 0.05  (0.22)  35,364 0.05  (0.21)   
     others 60,049 0.02  (0.14)  5,414 0.02  (0.14)  35,364 0.02  (0.14)   
  Living Space (m2) 58,046 95.93  (85.86)  5,244 109.73  (77.37)  34,215 92.41  (69.28)  *** 
Health and Health Behaviour              
  Feeling stressful in daily life 55,298 0.48  (0.50)  4,969 0.54  (0.50)  33,789 0.44  (0.50)  *** 
  Having restricted daily life because of poor health 54,983 0.12  (0.32)  4,842 0.29  (0.46)  33,836 0.03  (0.18)  *** 
  Having subjective symptoms 58,780 0.35  (0.48)  5,414 0.59  (0.49)  35,364 0.19  (0.40)  *** 
  BMI 54,473 22.78  (3.43)  4,611 23.75  (3.60)  29,240 22.54  (3.34)  *** 
  Self-rated health status (ref: very good)              
     good 55,264 0.17  (0.38)  4,949 0.13  (0.33)  33,805 0.19  (0.39)  *** 
     fair 55,264 0.46  (0.50)  4,949 0.51  (0.50)  33,805 0.45  (0.50)  *** 
     bad 55,264 0.12  (0.32)  4,949 0.25  (0.43)  33,805 0.05  (0.22)  *** 
     very bad 55,264 0.01  (0.12)  4,949 0.04  (0.20)   33,805 0.00  (0.06)  *** 
  Smoking 35,118 0.27  (0.44)  4,314 0.18  (0.38)  20,077 0.31  (0.46)  *** 
  Step counts per day 57,490 7145.24  (4288.06)  4,719 5831.81  (4007.76)  31,116 7640.61  (4248.26)  *** 
  Regular exercise 43,026 0.23  (0.42)  2,963 0.31  (0.46)  23,463 0.20  (0.40)  *** 
  Regular health check 53,826 0.39  (0.49)   5,163 0.40  (0.49)   31,822 0.41  (0.49)   *** 
Notes: HDL, high density lipoprotein; SD, standard deviation. 
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[表 2] 循環器系疾患の罹患歴が就労確率に与える影響  (N = 21,163)  
 OLS  2SLS 
Cardiovascular Disease -0.025  ***  -0.154  ** 

 (0.01)   (0.07)  
 [-0.043, -0.006]   [-0.306, -0.002]  
First Stage      
  TG > 150 mg/dL    0.015  * 

    (0.01)  
    [-0.009, 0.039]  
  TC/HDL-C    0.020  *** 

    (0.00)  
    [0.015, 0.026]  
  SBP > 140 mmHg or DBP > 90 mmHg    0.124  *** 

    (0.01)  
    [0.095, 0.153]  
  GLU > 110 mg/dL    0.128  *** 

    (0.01)  
    [0.098, 0.158]  
Covariates      
  Socioeconomic Status Yes   Yes  
  Health and Health Behaviour Yes   Yes  
  Postprandial Phase Yes   Yes  
  Daily Dietary Intake Yes   Yes  
  Year Fixed Effect Yes   Yes  
  Prefecture Fixed Effect Yes     Yes   
Weak Identification       
  Cragg-Donald Wald F    44.586  
  Kleibergen-Paap rk Wald F    37.882  
Overidentification      
  Hansen J statistic     5.885  
  p-value    0.164  
F Statistics 59.18     42.39   
Notes: Robust standard errors for individual heteroscedasticity in parentheses. 95% confidence intervals 
in brackets. *Inference: * p < 0.1, ** p < 0.05, *** p < 0.01 
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[表 3] 性別・年齢群別・職種別，循環器系疾患の罹患歴が就労確率に与える影響 
 Gender  Age  Type of Occupation 
  Men Women   40- 40-65 65+   Cognitive Manual 
Cardiovascular Disease -0.092   -0.191  *  -0.093   -0.162  ** -0.214  *  -0.085   -0.199  ** 

 (0.13)  (0.09)   (0.45)  (0.07)  (0.13)   (0.12)  (0.09)  
 [-0.321, 0.137]  [-0.386, 0.004]   [-0.584, 0.398]  [-0.292, -0.032]  [-0.431, 0.003]   [-0.320, 0.151]  [-0.385, -0.012]  
First Stage                 

    TG > 150 mg/dL 0.003   0.000    0.002   0.012  * 0.007    0.005   0.005   
 (0.01)  (0.01)   (0.01)  (0.01)  (0.02)   (0.01)  (0.01)  
 [-0.016, 0.022]  [-0.019, 0.019]   [-0.009, 0.013]  [-0.005, 0.029]  [-0.039, 0.053]   [-0.012, 0.022]  [-0.013, 0.023]  

    TC/HDL-C 0.021  *** 0.021  ***  0.000   0.019  *** 0.048  ***  0.023  *** 0.023  *** 
 (0.00)  (0.00)   (0.00)  (0.00)  (0.01)   (0.00)  (0.00)  

 [0.013, 0.029]  [0.013, 0.030]   [-0.004, 0.005]  [0.011, 0.026]  [0.027, 0.070]   [0.016, 0.030]  [0.016, 0.031]  
    SBP > 140 mmHg or DBP > 90 mmHg 0.088  *** 0.140  ***  0.010   0.130  *** 0.017    0.122  *** 0.127  *** 

 (0.01)  (0.01)   (0.01)  (0.01)  (0.02)   (0.01)  (0.01)  
 [0.041, 0.128]  [0.080, 0.199]   [-0.003, 0.022]  [0.094, 0.166]  [-0.022, 0.055]   [0.074, 0.169]  [0.079, 0.174]  

    GLU > 110 mg/dL 0.096  *** 0.139  ***  0.005   0.234  *** 0.244  **  0.129  *** 0.211  *** 
 (0.01)  (0.01)   (0.01)  (0.04)  (0.10)   (0.01)  (0.04)  

 [0.056, 0.135]  [0.081, 0.197]   [-0.008, 0.018]  [0.159, 0.308]  [0.044, 0.443]   [0.071, 0.188]  [0.139, 0.283]  
Covariates                 
  Socioeconomic Status Yes  Yes   Yes  Yes  Yes   Yes  Yes  
  Health and Health Behaviour Yes  Yes   Yes  Yes  Yes   Yes  Yes  
  Postprandial Phase Yes  Yes   Yes  Yes  Yes   Yes  Yes  
  Daily Dietary Intake Yes  Yes   Yes  Yes  Yes   Yes  Yes  
  Year Fixed Effect Yes  Yes   Yes  Yes  Yes   Yes  Yes  
  Prefecture Fixed Effect Yes   Yes     Yes   Yes   Yes     Yes   Yes   
Weak Identification                  
  Cragg-Donald Wald F 19.308  21.209   13.371  17.586  15.352   18.141  19.534  
  Kleibergen-Paap rk Wald F 18.838  16.505   10.833  15.202  13.332   15.233  17.525  
Overidentification                 
  Hansen J statistic  0.918   5.002    3.957   7.157   1.718    4.755   5.147   
  p-value 1.012    0.243      0.526    0.172    0.860      0.482    0.177    
Observations 5,714  7,870   4,136  7,172  2,276   9,172  8,278  
F Statistics 38.57   113.98     75.09   36.13   138.99     301.72   156.43   
Notes: Estimations are implemented using 2SLS. Robust standard errors in parentheses. 95% confidence intervals in brackets. *Inference: * p < 0.1, ** p < 0.05, *** p < 0.01 
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[表 4] 循環器系疾患の罹患歴が就労時間に与える影響 (N = 6,575)  
 OLS  2SLS 
Cardiovascular Disease -2.960  ***  -4.964  * 

 (0.67)   (2.46)  
 [-4.272, -1.647]   [-10.228, 0.300]  
First Stage      
  TG > 150 mg/dL    0.010   
    (0.02)  
    [-0.019, 0.039]  
  TC/HDL-C    0.032  *** 

    (0.01)  
    [-0.045, -0.019]  
  SBP > 140 mmHg or DBP > 90 mmHg    0.055  *** 

    (0.01)  
    [0.026, 0.083]  
  GLU > 110 mg/dL    0.071  ** 

    (0.02)  
    [0.015, 0.126]  
Covariates      
  Socio-economics Status Yes   Yes  
  Health Behaviour Yes   Yes  
  Postprandial Phase Yes   Yes  
  Daily Dietary Intake Yes   Yes  
  Year Fixed Effect Yes   Yes  
  Prefecture Fixed Effect Yes     Yes   
Weak Identification       
  Cragg-Donald Wald F    14.222  
  Kleibergen-Paap rk Wald F    12.368  
Overidentification      
  Hansen J statistic     3.784  
  p-value    0.163  
F Statistics 48.55     90.78   
Notes: Robust standard errors in parentheses. 95% confidence intervals in brackets.*Inference: * p < 0.1, 
** p < 0.05, *** p < 0.01 
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研究要旨 

本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によって提

供を受けた，『中高年者縦断調査』(2005-2016 年)を用い，悪性新生物(がん)の診断が就労継続

の意思決定に対してどう影響するかについて検証することにある．本研究の背景には，がんの罹

患リスクが，中高年者層(50-70 歳)で急激に上昇すること，人口減少が進む現代の日本社会にお

いて，中高齢期の就労継続をいかに担保するかが重要な課題となっていることがある．  
本研究の被説明変数は，個人が働いている場合を 1，そうでない場合は 0 を取る 2 値変数，

説明変数は，がんの診断を過去に受けている場合は 1，そうでない場合は 0 を取る 2 値変数で

ある．分析に当たって，全サンプルを①男女別，②職種別(専門的な職業，管理的な職業，事務

的な職業，セールス業，サービス業に従事している場合を「知的就労」，保安，農林水産業，輸送

業，生産工程に関する職業に従事している場合を「肉体的就労」として分類)に分け，効果にどの

ような違いがあるのかについて検証を行った．がんと診断された者と診断されなかった者との属性

の差を統制するため，本研究では，Propensity Score Matching(PSM)を用いた．分析対象者数

は，男女別では，男性が 53,373，女性が 44,027，職種別では，知的就労従事者が 64, 501，肉
体的就労従事者が 20,921 である． 

推定の結果，(1)男性就労者の場合，がんの診断を受けると，受けない場合と比べ，10.1%離

職確率が高まり，診断の 1 年後には 5.0%離職確率が高まる傾向にあること；(2)他方，女性就労

者の場合，がんの診断を受けると，当年には 18.6%離職確率が高まるのに対し，翌年の離職確

率に対する統計学的有意性は観測されなかった．職種別では，(3)知的就労従事者では，がん

の診断を受けると，診断がない場合と比べ，11.6%離職確率が高まり，同確率は翌年も依然として

3.8%と有意であること；(4)他方，肉体的就労従事者については，診断年では，離職確率が

18.7%高まるのに対し，翌年の離職確率については 2.1%と推定されたが，統計学的な有意性は

観測されなかった．以上のことから，がんの診断を受けた際の離職のパターンには男女間，職種 



- 33 - 
 

 
A. 研究目的 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番

号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によって

提供を受けた，『中高年者縦断調査』(2005-
2016 年)を用い，悪性新生物(がん)の診断が就

労継続の意思決定に対してどう影響するかに

ついて検証することにある． 
推定に当たっては，①男女別，②職種別に

サンプルを分割することで，就労継続，離職の

パターンに差異があるかを分析する． 
 
B. 研究方法 
本研究の被説明変数は，個人が働いている

場合を 1，そうでない場合は 0 を取る 2 値変

数，説明変数は，がんの診断を過去に受けて

いる場合は 1，そうでない場合は 0 を取る 2 値

変数である． 
 
B-1. Propensity Score Matching 
 本研究のように，健康状態に関する新たな情

報(本研究では，「がんに罹患した」という情報を

得ることが及ぼす影響を分析する)が就労継続

にどのような影響を及ぼすかを分析する際に問

題となるのは，「もしこうした健康状態の悪化に

関する情報を得ていなかった場合，その個人の

行動はどうなっていたか」という「反実仮想」を想

定しなくてはならないという点である． 
本研究に限って言えば，数多くの先行研究

で明らかにされているように，がんを患う人は他

の様々な健康に関する行動(運動習慣や喫煙，

飲酒など)，もしくは罹患が明らかになる前の健

康状態も芳しくないことが想定される．もしも，健

康状態の悪化そのものが就労継続を妨げてい

るとすれば，こうした個人は「がんの罹患が明ら

かになっていなくても」就労継続を断念していた

かもしれない．そうであれば，がんの罹患を診断

された個人とそうでない個人を前後で比較する 

 
だけでは効果の推定として不十分であることは

明らかであろう． 
 本研究では，こうした「内生性」と呼ばれる問

題に対して Propensity Score Matching(PSM)と
呼ばれる手法を用いることで対処を施した．

PSM とは，直感的には図 1 のように表現される

手法である．すなわち，診断を受けたグループ

(グループ 1)と診断を受けていないグループ(グ
ループ 2)にサンプルを分けて，がんの診断以

外のあらゆる変数(年齢，健康状態，社会経済

的なステータスなど)を比べて，グループ 2 の中

からグループ 1 の各個人に「類似している個

人」を抜粋する．そして，グループ 1 の個人とグ

ループ 2 より抜粋された個人のアウトカムを比

較することで，「がんの診断が就労継続の意思

決定に与えた影響」を分析することとなる．より

正確には，以下の推定式に基づいて「がんの診

断を受ける確率」(これを Propensity Score と呼

ぶ)をプロビット推定により仮想的に推定し，

Propensity Score の近い個人をグループ 2 より

選び出す． 
 
𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃𝑃(𝑝𝑝𝑖𝑖) = 𝜷𝜷𝑿𝑿𝒊𝒊 + 𝜖𝜖𝑖𝑖, 

(1) 
 

ここで，『中高年者縦断調査』の各回の質問事

項に基づき𝑿𝑿𝒊𝒊として使用する変数を決定する．

𝑿𝑿𝒊𝒊に用いた変数群，そしてその記述統計につ

いてはセクション C-1 で詳述することとする． 
 
B-2. 逆方向の因果への対処 
『中高年者縦断調査』では，がんの診断の有

無と就労の有無は観測可能であるものの，離職

とがんの診断が同一年の調査で観測された場

合，その前後関係まではわからない．すなわ

ち，ある調査年に「がんの診断:1，就労状況

:0(前年までは 1 が継続)」というデータが観測さ

間で明らかな差異があることが判明し，職場内における男女，異業種間で，がん患者に対する対

応に差がある可能性が示唆される結果となった． 
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れた場合，離職ががんの診断の影響を受けて

いたかどうかが不透明になってしまうのである．

こうした可能性を排除するために，我々は図 2
の Panel A で示されているような手続きに従っ

て PSM を行う．すなわち， 
手順 A 
①全調査期間のうち，2005-2007,2006-
2008,2007-2009,... , 2014-2016 というように 3
年間で構成される Time Window を定義し，

それぞれ t = 1,2,3 と置く．つまり，2005-2007
の Time Window であれば，2005 年が t=1, 
2006 年が t = 2, 2007 年が t＝3 となる． 
②t = 1, 2 のときに働いており，t  = 1
の段階ではがんの診断を受けていない個

人を各 Time Window から抽出し， 
③t = 2 の時に，がんの診断を受けるか受

けないかで図 1 で見たようなグルーピン

グをし PSM を行う． 
④就労のアウトカムについては,t = 3 つ

まり Time Window の 3 期目に就労を継続

しているかどうかで計測する． 
 
以上の手順で推定を行うと，がんの診断を

受けた年(すなわち，Time Window で見ると

t = 2)には就労を継続している人だけを残し

て分析することになるため，上述したよう

な逆の因果関係を Pick Up してしまう可能

性は排除できる．この手順で推定される効

果を，がんの診断と離職に 1 年の Lag があ

ることから，”One Year Lagged Effect”と称

する． 
一方で，この手順では，がんの診断を受

けた年に(即座に)離職した人を考慮できな

いため，幾ばくか影響が過小に推定される

恐れがあることは否めない．そこで，即座

に離職する確率を推定するため図 2Panel B
で示されているような手順での推定も行っ

た．すなわち， 

手順 B 
①全調査期間のうち，2005-2006,2006-

2007,2007-2008,... , 2015-2016 というように 2
年間で構成される Time Window を定義し，

それぞれ t = 1,2 と置く．つまり，2005-2006
の Time Window であれば，2005 年が t=1, 
2006 年が t = 2 となる． 
② t = 1 のとき働いており，かつがんの

診断を受けていない個人を各 Time Windo
w から抽出し， 
③t = 2 の時に，がんの診断を受けるか受

けないかで図 1 で見たようなグルーピン

グをし PSM を行う． 
④就労のアウトカムについて,t = 2 つま

り Time Window の 2 期目に就労を継続し

ているかどうかで計測する． 
 

手順 B では，即座に離職した人々の行動を

とらえることができるが，B-2 冒頭で述べたような

逆方向の因果関係をも Pick Up している可能

性はゼロではない．このように手順 B で推定さ

れた効果を，がんの診断と離職が同時点である

ことから”Simultaneous Effect”と称することとす

る． 
以上の議論からもわかるように，推定された

”One Year Lagged Effect”と”Simultaneous 
Effect”は，それぞれがトレード・オフの関係にな

っていることが分かる．しかしながら，前者で推

定される影響は「がん診断後も一定期間就労を

継続した人」によって大部分がもたらされている

のに対し，後者で推定される影響は「がんの診

断後すぐさま離職した患者」によってもたらされ

ている可能性が高い．それゆえ，サブサンプル

(男女，職種別)間で両者を比較検討すること

で，離職のパターンがどのように異なるかを考

察できるのである．尚，本研究での分析につい

ては，全て，Stata15.1 を用いた． 
 
(倫理面への配慮) 
厚生労働省による二次利用データを統計法

第 33 条により申請し，許可を得て個票を分析

した(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3
号；承認日 2018 年 4 月 24 日)．提供された個
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票には個人を特定できる情報は含まれていな

い． 
 
C．研究結果  

分析対象者数は，男女別では，男性が

53,373，女性が 44,027，職種別では，知的就労

従事者が 64, 501，肉体的就労従事者が

20,921 である． 
 
C-1. PSM に用いられた変数群(𝑿𝑿𝒊𝒊) 
表 1 には，PSM で用いられた変数群及び，

PSM の前後で両群間の平均的な差がどう変化

したかが記述されている．上述したように，やは

り主観的な健康観や日常生活への支障の有無

などはがんの診断を受けたグループのほうが際

立って悪いことが分かる．また，女性及び知的

就労者のサブサンプルにおいては，がんの診

断を受けたグループのほうが K6 得点も有意に

悪いことが分かるであろう．リスク要因について

は，過去に診断されたことがある場合は 1，そう

でない場合は 0 を取る 2 値変数で評価してい

る．やはり，リスク要因についても診断を受けた

グループで優位に確率が高い傾向にあることが

うかがえる． 
 しかしながら，このような変数については PSM
を行った後(M と表記される行)には両群でバラ

ンスしていることが分かるであろう． 
 このように，PSM を行うことで就労の断念に影

響を及ぼすであろうがんの診断以外の要因を

統制することができ，より正確な推定が可能とな

る． 
 
C-2. 推定結果 
 推定の結果，以下のことが分かった． 
男女差 
①男性就労者に対する Simultaneous Effect は
10.1%(95%信頼区間は 6.9-13.4%)，One Year 
Lagged Effect は 5.0%(95%信頼区間は 1.5-
8.5%)であった．これは，がんの診断によって即

座に離職をする就労者も多いものの，一定数の

就労者は 1 年間仕事を継続したのちに離職し

ていることを表している． 
②女性就労者に対しては，Simultaneous Effect
が 18.6%(95%信頼区間は 13.1-24.0%)である

のに対し，One Year Lagged Effect は-
0.4%(95%信頼区間が-5.1-4.4%)と有意な効果

が完全に焼失した．ここから，女性就労者につ

いてはがんの診断を受けるとすぐさま離職，症

状が軽くない場合 1 年後まで継続して働くこと

はほぼないということが考察できる． 
 
職種間の差 
③知的就労者については，推定された

Simultaneous Effect は 11.6%(95%信頼区間は

8.5-14.7%)で，One Year Lagged Effect は
3.8%(95%信頼区間は，0.2-7.4%)と推定され

た．男性就労者の時と同様に，知的就労者に

ついても一定数のがん患者はしばらく就労を続

けられる環境にあったことが示唆される結果とな

った． 
④肉体的就労者については，女性の場合と同

様の結果となった．Simultaneous Effect は
18.7%(95%信頼区間は 12.1-25.3%)であるのに

対し，One Year Lagged Effect は 2.1%(95%信

頼区間は-0.4-8.1%)であった．肉体的就労者

は，がんの診断を受けた場合即座に離職をす

る傾向が強いことが明らかとなった．これは，肉

体的就労者の福利厚生が知的就労者に比べ

て充実度が低いこと，職場内でのがんに対する

差別的な扱いなどを反映しているかもしれな

い． 
本推定結果は，がんの診断と離職に着目し

たものであるが，ここから職場内における男女

間の偏見や職種間における待遇の非対称性な

どの問題が依然として存在することを示唆して

いるのではないだろうか． 
 
D．考察／E. 結論 
推定の結果，(1)男性就労者の場合，がんの

診断を受けると，受けない場合と比べ，10.1%離

職確率が高まり，診断の 1 年後には 5.0%離職

確率が高まる傾向にあること；(2)他方，女性就



- 36 - 
 

労者の場合，がんの診断を受けると，当年には

18.6%離職確率が高まるのに対し，翌年の離職

確率に対する統計学的有意性は観測されなか

った． 
職種別では，(3)知的就労従事者では，がん

の診断を受けると，診断がない場合と比べ，

11.6%離職確率が高まり，同確率は翌年も依然

として 3.8%と有意であること；(4)他方，肉体的

就労従事者については，診断年では，離職確

率が 18.7%高まるのに対し，翌年の離職確率に

ついては 2.1%と推定されたが，統計学的な有

意性は観測されなかった． 
以上のことから，がんの診断を受けた際の離

職のパターンには男女間，職種間で明らかな

差異があることが判明し，職場内における男

女，異業種間で，がん患者に対する対応に差

がある可能性が示唆される結果となった． 
最後に本研究のいくつかの限界点を付記し

ておきたい． 
 第 1 に，『中高年者縦断調査』ではがんの種

類までは分からないということである．男女間

で，罹患リスクの高いがんの種別は当然異なり，

またがんの種別によっても症状の大小も当然異

なる．こうした異質性を分析できないというの

は，本研究の主要な課題といってよいだろう． 
 第 2 に，本研究ではがんの診断後の離職を

ある種の「経済的な損失」と解釈をしている．し

かし当然のことながら，がんの診断を受けた就

労者にとって就労の継続が最適な選択であるこ

とを保証することはできない． 
 以上のような限界点はあるものの，本研究は

「がん」という公衆衛生における大きな一つの課

題に注目，性別間職種間における意思決定の

異質性に注目した点においては真新しさを有

すると思われる． 
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[表1] PSMに使用した変数群男女別，職種別 
 

  Model 1 Model 2 

  
  Male 男性 Female 女性 Cognitive 知的就労 Manual肉体的就労 
  Mean t-test Mean t-test Mean t-test Mean t-test 
  診断有 なし. t stat. p-value 診断有 なし. t stat. p-value 診断有 なし. t stat. p-value 診断有 なし. t stat. p-value 

女性 U                 0.404 0.449 −2.18 0.029 0.255 0.309 −1.57 0.117 
  M                 0.404 0.403 0.04 0.968 0.255 0.255 0.02 0.987 
年齢 U 60.163 58.592 8.79 0.000 58.547 58.332 0.95 0.344 59.236 58.318 0.00 0.900 60.196 58.578 5.45 0.000 
  M 60.163 60.154 0.04 0.968 58.547 58.537 0.03 0.974 59.236 59.195 0.17 0.862 60.196 60.227 −0.07 0.942 
婚姻形態                                   
結婚 U 0.921 0.899 1.64 0.101 0.802 0.792 0.43 0.669 0.879 0.858 1.43 0.154 0.875 0.848 1.01 0.311 
  M 0.921 0.926 −0.29 0.774 0.802 0.796 0.20 0.844 0.879 0.880 −0.05 0.957 0.875 0.882 −0.19 0.849 
離婚または未

亡人  

U 0.052 0.054 −0.19 0.851 0.145 0.169 −1.16 0.248 0.083 0.101 −1.45 0.148 0.087 0.100 −0.57 0.571 
M 0.052 0.050 0.13 0.895 0.145 0.146 −0.05 0.958 0.083 0.083 0.01 0.994 0.087 0.086 0.05 0.961 

独身 U 0.027 0.047 −2.14 0.033 0.053 0.039 1.34 0.179 0.038 0.041 −0.31 0.756 0.038 0.052 −0.87 0.383 
  M 0.027 0.024 0.30 0.763 0.053 0.058 −0.26 0.792 0.038 0.037 0.08 0.934 0.038 0.033 0.26 0.793 
教育水準                

大卒以上 
U 0.279 0.323 −2.13 0.033 0.085 0.078 0.44 0.662 0.255 0.276 −1.12 0.262 0.082 0.080 0.07 0.944 
M 0.279 0.273 0.20 0.843 0.085 0.088 −0.14 0.888 0.255 0.258 −0.13 0.893 0.082 0.082 −0.01 0.990 

主観的な健康観                           
素晴らしい U 0.046 0.058 −1.19 0.233 0.041 0.058 −1.30 0.195 0.059 0.063 −0.41 0.679 0.005 0.046 −2.62 0.009 
  M 0.046 0.046 −0.02 0.984 0.041 0.042 −0.08 0.937 0.059 0.060 −0.08 0.934 0.005 0.008 −0.26 0.796 
よい U 0.262 0.340 −3.76 0.000 0.239 0.342 −3.85 0.000 0.255 0.353 −4.91 0.000 0.255 0.314 −1.69 0.090 
  M 0.262 0.259 0.08 0.940 0.239 0.246 −0.21 0.834 0.255 0.255 0.00 0.996 0.255 0.274 −0.39 0.695 
どちらかとい

えばよい 

U 0.435 0.446 −0.51 0.608 0.509 0.469 1.42 0.155 0.459 0.447 0.61 0.544 0.484 0.475 0.23 0.821 
M 0.435 0.441 −0.20 0.838 0.509 0.500 0.23 0.820 0.459 0.454 0.19 0.853 0.484 0.479 0.08 0.934 

どちらかとい

えば悪い 

U 0.223 0.131 6.14 0.000 0.173 0.114 3.29 0.001 0.194 0.118 5.61 0.000 0.217 0.139 3.04 0.002 
M 0.223 0.220 0.10 0.917 0.173 0.177 −0.12 0.906 0.194 0.200 −0.26 0.798 0.217 0.207 0.25 0.806 

悪い U 0.029 0.021 1.27 0.203 0.035 0.015 2.80 0.005 0.029 0.017 2.37 0.018 0.033 0.023 0.88 0.377 
  M 0.029 0.028 0.11 0.911 0.035 0.033 0.09 0.930 0.029 0.028 0.14 0.888 0.033 0.025 0.44 0.664 
とても悪い U 0.006 0.003 0.94 0.346 0.003 0.002 0.56 0.579 0.003 0.003 0.45 0.655 0.005 0.003 0.59 0.555 
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  M 0.006 0.005 0.14 0.888 0.003 0.001 0.44 0.660 0.003 0.003 0.14 0.890 0.005 0.008 −0.26 0.796 
K6 得点 U 2.821 2.677 0.91 0.362 3.651 3.129 2.44 0.015 3.120 2.850 1.77 0.076 2.957 2.923 0.12 0.904 
  M 2.821 2.786 0.15 0.878 3.651 3.670 −0.06 0.953 3.120 3.145 −0.11 0.912 2.957 2.817 0.37 0.711 

世帯内の子ど

もの数 

U 0.704 0.828 −3.15 0.002 0.623 0.734 −2.42 0.016 0.643 0.786 −3.99 0.000 0.788 0.808 −0.30 0.762 
M 0.704 0.702 0.04 0.969 0.623 0.616 0.10 0.917 0.643 0.656 −0.29 0.771 0.788 0.789 −0.01 0.993 

世帯構成人数 
U 3.058 3.167 −1.82 0.069 2.934 2.990 −0.71 0.481 2.976 3.076 −1.75 0.080 3.130 3.176 −0.42 0.675 
M 3.058 3.071 −0.16 0.871 2.934 2.921 0.11 0.909 2.976 2.991 −0.19 0.849 3.130 3.151 −0.14 0.890 

日常生活への

支障有無(i) 

U 0.083 0.051 3.27 0.001 0.107 0.082 1.64 0.101 0.083 0.062 2.07 0.038 0.109 0.065 2.37 0.018 
M 0.083 0.079 0.23 0.820 0.107 0.104 0.13 0.897 0.083 0.084 −0.04 0.966 0.109 0.102 0.20 0.839 

運動の頻度(ii)                                   
軽い運動 U 1.398 1.366 0.38 0.703 1.516 1.487 0.27 0.785 1.565 1.488 0.97 0.330 1.152 1.239 −0.64 0.525 
  M 1.398 1.395 0.02 0.980 1.516 1.526 −0.07 0.943 1.565 1.559 0.06 0.955 1.152 1.195 −0.23 0.818 
標準的な運動 U 1.083 1.076 0.10 0.922 0.956 0.949 0.08 0.933 1.133 1.078 0.83 0.408 0.788 0.850 −0.56 0.579 
  M 1.083 1.124 −0.40 0.688 0.956 0.956 0.00 0.999 1.133 1.143 −0.10 0.919 0.788 0.732 0.38 0.705 
激しい運動 U 0.181 0.179 0.06 0.953 0.204 0.195 0.23 0.818 0.220 0.210 0.33 0.744 0.120 0.119 0.01 0.990 
  M 0.181 0.169 0.28 0.783 0.204 0.213 −0.14 0.887 0.220 0.218 0.04 0.971 0.120 0.106 0.25 0.805 
飲酒量(iii) U 1.464 1.367 2.29 0.022 0.472 0.439 0.83 0.406 1.071 0.978 2.31 0.021 1.174 1.020 2.08 0.038 
  M 1.464 1.467 −0.06 0.949 0.472 0.462 0.18 0.859 1.071 1.069 0.03 0.973 1.174 1.192 −0.16 0.870 
喫煙量(iv) U 0.973 0.867 1.93 0.054 0.160 0.185 −0.75 0.453 0.594 0.535 1.37 0.171 0.804 0.737 0.78 0.436 
  M 0.973 0.968 0.06 0.954 0.160 0.145 0.36 0.718 0.594 0.606 −0.18 0.858 0.804 0.793 0.10 0.924 
本人の年収

(対数変換) 
U 3.319 3.424 −3.28 0.001 2.552 2.507 0.99 0.324 3.146 3.131 0.40 0.690 2.841 2.936 −1.67 0.094 

  M 3.319 3.321 −0.03 0.977 2.552 2.563 −0.17 0.868 3.146 3.164 −0.32 0.745 2.841 2.833 0.10 0.922 
世帯年収(対

数変換) 

U 3.846 3.838 0.32 0.748 3.725 3.720 0.15 0.884 3.865 3.859 0.23 0.818 3.659 3.633 0.58 0.559 
M 3.846 3.853 −0.19 0.847 3.725 3.742 −0.28 0.777 3.865 3.878 −0.35 0.727 3.659 3.675 −0.27 0.784 

仕事の種類                                   
専門的 U 0.225 0.240 −0.80 0.421 0.176 0.173 0.16 0.872 0.300 0.307 −0.38 0.705         
  M 0.225 0.218 0.27 0.784 0.176 0.173 0.10 0.922 0.300 0.301 −0.03 0.976         
管理的 U 0.198 0.189 0.52 0.601 0.028 0.028 0.00 0.997 0.194 0.174 1.26 0.208         
  M 0.198 0.195 0.13 0.897 0.028 0.030 −0.13 0.900 0.194 0.194 0.02 0.980         
事務的 U 0.098 0.098 −0.01 0.994 0.173 0.189 −0.71 0.479 0.184 0.200 −0.96 0.338         
  M 0.098 0.098 0.02 0.983 0.173 0.179 −0.21 0.835 0.184 0.185 −0.04 0.972         
セールス U 0.056 0.061 −0.48 0.632 0.138 0.103 2.09 0.036 0.127 0.115 0.88 0.378         
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  M 0.056 0.056 0.01 0.993 0.138 0.132 0.25 0.805 0.127 0.127 −0.03 0.977         
サービス U 0.085 0.078 0.57 0.568 0.217 0.222 −0.24 0.814 0.196 0.204 −0.50 0.618         
  M 0.085 0.090 −0.29 0.775 0.217 0.209 0.25 0.802 0.196 0.194 0.07 0.945         
保安 U 0.033 0.037 −0.53 0.595 0.003 0.001 0.98 0.329         0.098 0.097 0.04 0.967 
  M 0.033 0.036 −0.29 0.768 0.003 0.004 −0.18 0.859         0.098 0.103 −0.16 0.872 

農林水産業  
U 0.017 0.012 1.03 0.301 0.016 0.011 0.91 0.363         0.076 0.052 1.49 0.136 
M 0.017 0.019 −0.19 0.852 0.016 0.015 0.11 0.914         0.076 0.078 −0.08 0.938 

運輸 U 0.081 0.078 0.26 0.794 0.009 0.006 0.84 0.402         0.245 0.209 1.17 0.241 
  M 0.081 0.080 0.03 0.976 0.009 0.009 0.00 1.000         0.245 0.249 −0.10 0.917 
生産工程 U 0.133 0.144 −0.74 0.461 0.120 0.142 −1.15 0.250         0.582 0.642 −1.71 0.087 

  M 0.133 0.134 −0.05 0.961 0.120 0.125 −0.22 0.828         0.582 0.570 0.23 0.817 
リスク因子(過去に診断されていれば

1, それ以外は 0 を取る 2 値変数) 
              

糖尿病 U 0.160 0.151 0.55 0.579 0.079 0.074 0.30 0.766 0.132 0.114 1.31 0.190 0.109 0.127 -0.71 0.476 
  M 0.160 0.163 -0.12 0.902 0.079 0.083 -0.20 0.839 0.132 0.133 -0.06 0.954 0.109 0.110 -0.03 0.973 
脳卒中 U 0.039 0.027 1.67 0.095 0.025 0.015 1.42 0.157 0.035 0.021 2.31 0.021 0.022 0.023 -0.13 0.895 
  M 0.039 0.035 0.30 0.767 0.025 0.027 -0.15 0.882 0.035 0.032 0.26 0.793 0.022 0.021 0.05 0.962 
心臓病 U 0.096 0.076 1.73 0.084 0.060 0.035 2.36 0.018 0.083 0.061 2.25 0.024 0.077 0.054 1.32 0.188 
  M 0.096 0.101 -0.26 0.798 0.060 0.065 -0.28 0.777 0.083 0.083 -0.01 0.989 0.077 0.072 0.16 0.874 
高血圧 U 0.431 0.351 3.81 0.000 0.346 0.259 3.50 0.000 0.388 0.306 4.27 0.000 0.404 0.324 2.32 0.021 
 M 0.431 0.442 -0.37 0.708 0.346 0.344 0.04 0.965 0.388 0.391 -0.09 0.930 0.404 0.406 -0.04 0.972 
高脂血症 U 0.317 0.248 3.64 0.000 0.299 0.234 2.72 0.007 0.315 0.254 3.37 0.001 0.306 0.208 3.26 0.001 
  M 0.317 0.319 -0.04 0.965 0.299 0.296 0.08 0.940 0.315 0.314 0.07 0.946 0.306 0.315 -0.20 0.845 
Note:表中で，U は PSM を行う前，M は PSM を行った後の記述統計を示す． 
(i) 日常生活の支障の有無は，2 値変数 
(ii) 運動の頻度は 6 のカテゴリーに分類される; 0 = 全くしない, 1 = 月 1 回, 2 = 週 1 回, 3 =週 2,3 回, 4 = 週 4，5 回, 5 = ほぼ毎日 
(iii) 飲酒時の平均的な酒量: 0 = 飲まない, 1 = グラス 1 杯まで (180 ml), 2 =グラス 1-3 杯, 3 =グラス 3-5 杯, 4 = グラス 5 杯以上.(ただし，アルコール量

は日本酒に換算) 
(iv) 平均的な 1 日当たりの喫煙量; 0 = まったく吸わない, 1 = 10 本以下, 2 = 11-20 本, 3 =21-30 本, 4 = 31 本以上. 
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 [表2] 推定結果(男女別) 
 
 Model 1 
  Male  Female 
  ATT 95% CI p-value  ATT 95% CI p-value 
Panel (A)              
one year lagged 0·050*** 0·015, 0·085 0·005  −0·004 −0·051, 0·044 0·864 
 (0·018)    (0·024)   
Panel (B)        
Simultaneous 0·101*** 0·069, 0·134 <0·001  0·186*** 0·131, 0·240 < 0·001 
 (0·017)      (0·028)     
Note: Bootstrapping standard errors with 200 replications are reported in parentheses. 
Inference: *** p < 0·01; ** p < 0·05; * p < 0·1. 

 

[表3] 推定結果(職種別) 
 
 Model 2 
  Cognitive  Manual 
  ATT 95% CI p-value  ATT 95% CI p-value 
Panel (A)        
one year lagged 0·038** 0·002, 0·074 0·037  0·021 −0·040, 0·081 0·503 
 (0·018)    (0·031)   
Panel (B)        
Simultaneous 0·116*** 0·085, 0·147 <0·001  0·187*** 0·121, 0·253 < 0·001 
 (0·016)      (0·034)     
Note: Bootstrapping standard errors with 200 replications are reported in parentheses. 
Inference: *** p < 0·01; ** p < 0·05; * p < 0·1. 
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[図 1] Propensity Score Matching の直感的な解釈 

 
[図 2] 逆の因果関係に対する対処 
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[図 3] 推定結果 
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研究要旨 

本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によって提

供を受けた，『国民生活基礎調査』(2010-2016 年)を用いて，主として，成年者層における精神的

な健康状態が就労の様々なアウトカムに与える影響について，その大きさを推定することにある． 
本研究では，就労状況を示すアウトカムとして，①就労有を 1，無を 0 とする 2 値変数；②1 時

間当たりの賃金(質問票に記載のある「年収」を「52*週当たりの労働時間」で除した値)を採用し

た．本研究では，こうした労働市場におけるアウトカムと精神的な健康観(Kessler 6 (K6)で測定)
について基本統計量を示し，さらに，精神的な健康指標の悪化が労働におけるアウトカムに与え

る限界効果を操作変数プロビット，及び，操作変数法を活用することによって推定する．分析対

象者数は，男性が 27,650(うち，就労者 20,730)，女性が 27,813(うち，就労者 14,873)である． 
分析の結果，第 1 に，K6 得点が 1 標準偏差分上昇(悪化)することで，労働供給を行う確率

は，男性で約 2.8%から 3.4%減少し，女性で約 3.6%-3.7%減少することが明らかとなった．第 2
に，1 時間当たりの賃金については，1 標準偏差分の K6 得点の上昇は男性労働者の賃金を

3.0%-4.2%減少させ，女性労働者の賃金については，2.1%-2.9%の減少が観察された． 
 本研究で特筆すべき点は，女性労働者に対しても有意な負の影響が観察されたということであ

る．上記のような，精神的な健康の悪化が労働生産性に与える影響を推定したほとんどの先行研

究において有意な影響は男性の労働者についてしか観測されていなかった．本研究では，操作

変数プロビット，操作変数法と呼ばれる手法を組み合わせて使用することにより精神的な健康と

いう内生的な変数に対処をすることで，より精緻な分析を行った結果，女性労働者に対しても有

意な影響が観察された．こうした点で，本研究は「健康」という変数を扱う際にいかに内生性に対

する対処の重要性を示唆するものとなった． 
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A. 研究目的 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番

号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によって

提供を受けた，『国民生活基礎調査』(2010-
2016 年)を用いて，主として，成年者層における

精神的な健康状態が就労の様々なアウトカムに

与える影響について，その大きさを推定すること

にある． 
 

B. 研究方法 
本研究では，就労状況を示すアウトカムとし

て，①就労有を 1，無を 0 とする 2 値変数；②1
時間当たりの賃金(質問票に記載のある「年収」

を「52*週当たりの労働時間」で除した値)を採用

した．本研究では，こうした労働市場におけるア

ウトカムと生活習慣病を中心とする健康との関

係性についての基本統計量を示し，さらに，通

院，生活習慣病の罹患，主観的健康感，K6 が

成年者の就労に関するアウトカムに与える限界

効果をプロビット分析によって推定する． 
より具体的には，以下のような方程式によっ

て精神的健康状態が労働供給や労働生産性

に与える影響を分析する． 
 
𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑖𝑖 =  𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟏𝟏𝒘𝒘 + 𝑿𝑿𝟐𝟐𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟐𝟐𝒘𝒘 + 𝜌𝜌𝑤𝑤ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖 +  𝑢𝑢1𝑖𝑖 , 

(1) 
𝑆𝑆𝑖𝑖∗ = 𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟏𝟏𝒔𝒔 +  𝑿𝑿𝟑𝟑𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟑𝟑𝒔𝒔 + 𝜌𝜌𝑠𝑠ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖 +  𝜀𝜀1𝑖𝑖, 

ただし，Si = 1 [Si∗ > 0]  
(2) 
 

上式において，𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑖𝑖 は対数変換を施した賃

金，Siは就労有を 1，無を 0 とする 2 値変数を

表す．就労有無についてはすべてのサンプル

について観察できるが，当然のことながら賃金

については労働供給をしていない人について

観測できない．同様にして，𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏を全員に対して

観測できる変数群(年齢，家計様態など)，𝑿𝑿𝟐𝟐𝟏𝟏を

働いている人にしか観測できない変数群とする

(仕事の種類など)．𝑿𝑿𝟑𝟑𝟏𝟏は労働供給を決定する

方程式にしか出現しない変数を表す．ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖
は精神的な健康状態(K6 により評価)を表す変

数で，それぞれ𝜌𝜌𝑤𝑤，𝜌𝜌𝑠𝑠が推定したい「精神的な

健康状態の悪化が労働生産性(賃金)，労働供

給の決定に及ぼす影響」である．また，𝑢𝑢1𝑖𝑖と 𝜀𝜀1𝑖𝑖
はそれぞれ誤差項を表し，標準的な回帰分析

ではこの誤差項とすべての説明変数が独立に

発生すると仮定が置かれる． 
 
B-1. 内生性の問題① 
 しかしながら，(精神的)健康というのは回答者

の性格など，労働に関するアウトカムに影響す

るであろうわれわれがデータからは観察できな

いあらゆる要因によって決定される部分があり，

こうした「観測できない要因」は誤差項に組み込

まれることになる．この時，変数ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖と誤差項

は独立ではなく相関を持つことになり，標準的

な回帰分析でおかれる仮定は成立しない．残

念なことに，こうした場合，標準的な手法

(Ordinary Least Squares など)で推定した係数

𝜌𝜌𝑤𝑤，𝜌𝜌𝑠𝑠はバイアスを持つ，すなわち正しい効果

を推定できないことが知られている． 
 これを解決するために，我々は操作変数法と

呼ばれる手法を援用した．この手法の使用は，

当該研究においては以下の方程式で定式化で

きる． 
 
ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖 = 𝑿𝑿𝟏𝟏′𝜸𝜸 + 𝒁𝒁𝟏𝟏′𝜹𝜹 + 𝜀𝜀2𝑖𝑖, 

(3) 
 
ここで，𝑿𝑿𝟏𝟏′は賃金に与える影響を見たい場合は

(𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏, 𝑿𝑿𝟐𝟐𝟏𝟏)を，労働供給に与える影響を見たい

場合は(𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏, 𝑿𝑿𝟑𝟑𝟏𝟏)をそれぞれ表す．𝒁𝒁が操作変

数と呼ばれる変数であり，この変数は以下の二

つの条件を満たす必要がある．その条件とは，
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① ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖と強く相関すること，②(1)(2)式の誤

差項𝑢𝑢1𝑖𝑖, 𝜀𝜀1𝑖𝑖と相関しないことである．我々は，こ

の操作変数として同調査で尋ねられている「ここ

数日の自覚症状」のうち，「体がだるい」，「頭痛

がする」，「咳が出る」の 3 つを選んだ．こうした

症状は健康観と強く相関するであろうことが想

定される一方で，どれも風邪のような軽い病気

の初期症状であることから，こうした症状が

(1)(2)式の誤差項を通じて就労に関するアウト

カムに影響を及ぼす可能性は低いことがうかが

える． 
操作変数法は，上述の方程式を用いることで

以下のような手順で行われる． 
[手順①]方程式(3)を最小二乗法によって推定

することで，健康観の予測値(ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤� )を得る． 
[手順②] ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤� を方程式(1)(2)のℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝑖𝑖に代

入して，以下のような方程式(1)’(2)’を最小二乗

法またはプロビット推定で推定する． 
 
𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑖𝑖 =  𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟏𝟏𝒘𝒘 + 𝑿𝑿𝟐𝟐𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟐𝟐𝒘𝒘 + 𝜌𝜌𝑤𝑤ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤�

+  𝑢𝑢1𝑖𝑖, 
(1)’ 

𝑆𝑆𝑖𝑖∗ = 𝑿𝑿𝟏𝟏𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟏𝟏𝒔𝒔 +  𝑿𝑿𝟑𝟑𝟏𝟏′𝜷𝜷𝟑𝟑𝒔𝒔 + 𝜌𝜌𝑠𝑠ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤� +  𝜀𝜀1𝑖𝑖, 
ただし，Si = 1 [Si∗ > 0]  

(2)’ 
 

こうして推定された𝜌𝜌𝑤𝑤，𝜌𝜌𝑠𝑠は操作変数𝒁𝒁が上述

した二つの条件を満たしていれば，バイアスを

持たないことが知られている．その理由の直感

的な解釈としては，ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤� が誤差項𝑢𝑢1𝑖𝑖, 𝜀𝜀1𝑖𝑖と相
関のない[条件②]変数𝒁𝒁に強く依存する[条件

①]ために，もはや，ℎ𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑒𝑒ℎ𝚤𝚤� と誤差項𝑢𝑢1𝑖𝑖, 𝜀𝜀1𝑖𝑖の
間の相関は十分に小さくなるはずという理論に

立脚している． 
 
B-2. 内生性の問題② 
 次に我々が注目した内生性の問題は「セレク

ション・バイアス」と呼ばれるものである．これは，

労働を供給している人は相対的に健康な人が

多いために方程式(1)(2)をそれぞれ独立に推

定することでバイアスが生じる可能性があること

を意味する．換言すると，今働いていない人が

「もし働いていたらどれほどの賃金を得ていた

か」という反実仮想を想定しなければならないこ

とを意味している．この問題への対処について

は，数学的に若干複雑な議論を要するため詳

しい説明は割愛する．尚，本研究での分析につ

いては，全て，Stata15.1 を用いた． 
 
(倫理面への配慮) 
厚生労働省による二次利用データを統計法

第 33 条により申請し，許可を得て個票を分析

した(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3
号；承認日 2018 年 4 月 24 日)．提供された個

票には個人を特定できる情報は含まれていな

い． 
 
C．研究結果  

本研究での分析対象者数は，男性が

27,650(うち，就労者 20,730)，女性が 27,813(う
ち，就労者 14,873)である． 

 
C-1. 男女別，K6，就労に関するアウトカムと社

会経済的状況の記述統計量 
 表 1 は，分析で用いた変数に対する基本統

計量を示している．表 1 を見ると，平均して男性

のほうがより労働供給しており，対象となったサ

ンプルでは女性より若干年齢が高いことが分か

る．また，学歴については短大への通学につい

ては女性のほうで明らかに多いのに対し，大

卒，大学院卒については男性のほうが多い傾

向が明らかとなった．婚姻状況及び家計の形態

については，両者の間にほとんど差はないとい

えるであろう． 
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健康について尋ねたいくつかの変数(K6，及
び操作変数として用いられる風邪の諸症状を示

す変数)を見ると，明らかに男性より女性のほう

が「悪い」と回答する傾向にあることが分かる． 
 次に，労働供給をしている人だけに観測でき

る変数群，及び労働供給をしている人に絞った

健康についての変数の記述統計を俯瞰しよう．

対数変換をした賃金については，男女の差が

明らかである．これは，主に女性労働者に

契約，派遣，アルバイト，パートなどの正

規ではない労働形態で働く人が多いことに

起因すると思われる． 
健康についての変数は，やはり女性のほ

うが概して悪いという結果となった．ここ

で注目に値するのは，男女どちらについて

も全サンプルを見たときと働いている個人

だけを見たときで，健康状態を示すすべて

の変数は働いている人だけを見た時のほう

が良いということである．これは，「健康

な人と労働供給の有無の間には相関があ

る」ことを示唆するものである． 
もし，健康な人ほど労働供給をする傾向

にあるとすれば，労働を行っている人だけ

を対象にして回帰分析をすることで「健康

が賃金に与える影響」を推定すると，過小

評価になることがうかがえるであろう．こ

うした状況下で起こる問題を上段でも説明

した通り「セレクション・バイアス」と呼

び，本研究で解決を試みた第二の問題であ

る． 
 
C-2. 推定の結果 
C-2-1. 労働供給に与える影響 
 表 2 は，就労の有無に対する推定結果を示し

ている．K6 得点が 1 標準偏差分上昇(悪化)す
ることで，労働供給を行う確率は，サンプルの選

択により男性で約 2.8%から 3.4%減少し，女性

で約 3..6%-3.7%減少することが明らかとなっ

た．サンプルの選択は，(1)では 20-65 歳，(2)で
は 20-65 歳のうち lwage の分布で 1 パーセンタ

イル未満と 99 パーセンタイル以上に属する個

人を取り除き(賃金の計算に報告された(或る 1
週間の)労働時間を用いているため，その週に

休んでいたりすると賃金が実際よりも高く観測さ

れてしまう．こうした事態に頑健な推定結果を得

るために賃金が「異常値」である個人を除いた

分析も行った)，(3)では 25-60 歳の個人を用い

た．わずかではあるが，精神的な健康が労働供

給に与える影響は女性のほうが大きいという結

果が得られた． 
 
C-2-2. 賃金に与える影響 
 賃金に対する影響については，表 3 にまとめ

られている．推定された値に関しては，K6 得点

が 1 標準偏差分上昇(悪化)することによる効果

は男性労働者に対して 3.0%-4.2%，女性労働

者に対しては 2.1%-2.9%となった．労働供給の

選択に与える影響とは対照的に，男性に与える

影響のほうが大きいという結論に至った．ここで

特筆すべきは，女性に対する影響も有意に推

定されているという点である．健康水準が労働

生産性に与える影響を計測したほとんどの先行

研究において，男性については有意な効果が

検証されるのに対し女性に対しては効果なしと

するものが多かった．しかしながら，上述した 2
つの内生性に対する対処を施した後で同様の

分析を行った結果，女性に対しても負の効果が

検証されるということが判明した．こうした点で，

本研究は関連する研究を行う上で，「内生性」と

いう問題に対して適切な対処を施すことがいか

に重要かを示唆する結果となった． 
 
C-2-3.年齢別に見た労働供給に与える影響 
 上述のとおり，労働供給に与える影響を分析
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する際，操作変数プロビット法と呼ばれる手法を

利用した．この手法では，K6 得点の上昇が与

える影響がほかの要因(年齢など)によってどの

ように変化するかを観察することができる．賃金

に関する影響については，定式化の制約により

同様の分析はできないことを付言しておく． 
 一例として，K6 得点の限界的な(=1 点の)上
昇が労働供給の決定に与える影響を，年齢階

層別に観察することとする．図 2 と図 3 はそれ

ぞれ，男女における効果及び 95%信頼区間を

プロットした図である．両者において，一貫して

有意な負の効果が推定されている点は共通し

ているものの，効果が最大となる年齢層には違

いがあった．具体的には，男性については 25
歳近辺で，女性については 35 歳の近辺でそれ

ぞれ精神的健康の悪化が労働供給に与える影

響は最もクリティカルになるという結果となった． 
 
D．考察／E. 結論 

 分析の結果，第 1 に，K6 得点が 1 標準偏

差分上昇(悪化)することで，労働供給を行う確

率は，男性で約 2.8%から 3.4%減少し，女性で

約 3.6%-3.7%減少することが明らかとなった．第

2 に，1 時間当たりの賃金については，1 標準

偏差分の K6 得点の上昇は男性労働者の賃金

を 3.0%-4.2%減少させ，女性労働者の賃金に

ついては，2.1%-2.9%の減少が観察された． 
本研究で特筆すべき点は，女性労働者に対

しても有意な負の影響が観察されたということで

ある．上記のような，健康の悪化が労働生産性

に与える影響を推定したほとんどの先行研究に

おいて有意な影響は男性の労働者にしか観測

されていなかった．本研究では，操作変数プロ

ビット，操作変数法という計量経済学では上述

した内生性に対する解決策としてしばしば使用

される手法を組み合わせて使用することにより

精神的な健康という内生的な変数に対処をする

ことで，より精緻な分析を行った結果，女性労働

者に対しても有意な影響が観察された．こうした

点で，本研究は「健康」という変数を扱う際にい

かに内生性に対する対処の重要性を示唆する

ものとなった． 
 最後に，本研究の限界点について付言した

い．第一に，本研究で使用した国民生活基礎

調査は各観測時点において無作為にサンプリ

ングした個人を抽出する「Repeated Cross 
Section」と呼ばれるデータである．縦断調査の

場合は，同一個人を複数年にわたって追跡す

るというデータの特性上，その個人の有する(デ
ータとして観測できない)属性をコントロールす

ることができるのに対し，本研究のように

Repeated Cross Section データにおいてはこうし

た面で縦断調査には劣る．第二に，本研究で

算出した賃金は質問票の年収及び労働時間に

よるものであり，回答に主観が入り込む(特に労

働時間について)ことから，算出された賃金が真

に「労働生産性」を表しているかという点につい

て若干の疑問は残る． 
 しかしながら，本研究で取り上げたトピックは

公衆衛生，建材額の両分野における Big Issue
であることに変わりはなく，「内生性」について議

論を深めたという点で，その貢献は上述の限界

点を補って余りあるものと思われる． 
 
F．健康危険情報 
特に無し． 
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[表 1] 記述統計量 

  Men (N = 27,650)  Women (N = 27,813) 
  Mean SD Min Max  Mean SD Min Max 
就労有無 0.870 0.336 0 1  0.602 0.490 0 1 
年齢 43.201 11.595 20 65  42.94777 11.870 20 65 
年齢の二乗/100 20.008 10.265 4 42.25  19.853 10.539 4.00 42.25 
教育水準(0,1 の 2 値変数)          

中卒 0.067 0.249 0 1  0.048 0.214 0 1 
高卒 0.429 0.495 0 1  0.433 0.495 0 1 

専門学校卒 

 

0.106 0.308 0 1  0.143 0.350 0 1 
短大卒 0.034 0.180 0 1  0.197 0.398 0 1 
大卒 0.325 0.469 0 1  0.169 0.375 0 1 

大学院卒 0.039 0.195 0 1  0.009 0.096 0 1 
婚姻状況(0,1 の 2 値変数)          

結婚 0.660 0.474 0 1  0.686 0.464 0 1 
独身 0.300 0.458 0 1  0.236 0.425 0 1 
未亡人 0.006 0.078 0 1  0.018 0.135 0 1 
離婚 0.034 0.182 0 1  0.059 0.236 0 1 

家計様態(0,1 の 2 値変数)          

独身，一人暮らし 0.107 0.309 0 1  0.077 0.267 0 1 
夫婦 2 人 0.182 0.386 0 1  0.224 0.417 0 1 

夫婦 2 人+子ども 0.058 0.233 0 1  0.062 0.241 0 1 
親一人+子ども 0.457 0.498 0 1  0.419 0.493 0 1 

3 世帯 0.119 0.324 0 1  0.130 0.336 0 1 
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その他の形態 0.077 0.267 0 1  0.088 0.283 0 1 
家族の人数 

 

3.234 1.454 1 12  3.257 1.433 1 12 
家計内の 0-6 歳の子どもの数 0.232 0.548 0 4  0.228 0.544 0 4 
家計内の 6-18 歳の子どもの数 0.510 0.842 0 6  0.535 0.848 0 6 

健康          

K6 得点 3.329 4.414 0 24  3.776 4.538 0 24 
体がだるい(0,1の 2値変数) 0.051 0.219 0 1  0.071 0.257 0 1 
頭痛がする(0,1の 2値変数) 0.032 0.176 0 1  0.077 0.266 0 1 
咳が出る(0,1の 2値変数) 0.041 0.199 0 1  0.046 0.210 0 1 

 

  
Men (N = 20,730) 

  
Women (N = 14,873) 

  
Mean SD Min Max  Mean SD Min Max 

賃金(対数変換後) 7.523 0.613 2.025 11.636   7.052 0.633 1.468 9.980 
仕事の種類(0,1の 2値変数)          

 0.094 0.292 0 1  0.013 0.113 0 1 
専門的な職業 0.295 0.456 0 1  0.273 0.445 0 1 
事務的な職業 0.110 0.313 0 1  0.291 0.454 0 1 
セールス業 0.077 0.267 0 1  0.085 0.279 0 1 
サービス業 0.102 0.302 0 1  0.205 0.404 0 1 

保安 0.026 0.158 0 1  0.002 0.046 0 1 
農林水産業 0.009 0.094 0 1  0.003 0.055 0 1 
生産工程 0.136 0.343 0 1  0.074 0.263 0 1 
輸送など 0.044 0.206 0 1  0.002 0.046 0 1 
建設 0.053 0.224 0 1  0.001 0.037 0 1 

清掃業など 0.032 0.177 0 1  0.023 0.150 0 1 
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その他，分類不能な職業 0.022 0.147 0 1   0.027 0.161 0 1 
企業規模          

4人以下 0.033 0.178 0 1  0.044 0.205 0 1 
5-29人 0.165 0.371 0 1  0.221 0.415 0 1 
30-99人 0.159 0.366 0 1  0.186 0.389 0 1 
100-299人 0.155 0.362 0 1  0.158 0.365 0 1 
300-499人 0.067 0.250 0 1  0.066 0.249 0 1 
500-999人 0.075 0.263 0 1  0.067 0.249 0 1 

1000-4999人 0.119 0.323 0 1  0.087 0.282 0 1 
5000人以上 0.124 0.329 0 1  0.077 0.266 0 1 

官公庁 0.105 0.306 0 1   0.094 0.292 0 1 
現在の職場における勤続年数 15.654 11.068 1 51  10.609 9.286 1 51 
正規雇用(0,1の 2値変数) 0.889 0.314 0 1 

  
0.513 0.500 0 1 

健康     
 

    
K6 得点 3.146 4.190 0 24 

 
3.654 4.325 0 24 

体がだるい(0,1の 2値変数) 0.048 0.214 0 1 
 

0.067 0.250 0 1 
頭痛がする(0,1の 2値変数) 0.031 0.174 0 1 

 
0.075 0.263 0 1 

咳が出る(0,1の 2値変数) 0.040 0.195 0 1 
 

0.042 0.200 0 1 
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[表 2] 精神的な健康観の悪化が労働供給に与える影響 
 

(I) Labor Supply (a) 
Men   Women 

(1) (2) (3)   (1) (2) (3) 
K6(b) -0.034*** -0.034*** -0.028***   -0.036*** -0.036*** -0.037*** 

  (0.006) (0.006) (0.006)   (0.009) (0.009) (0.009) 

num_0_6 0.015* 0.015* 0.031***  -0.194*** -0.198*** -0.189*** 

 (0.008) (0.008) (0.007)  (0.006) (0.006) (0.006) 

        

Over-identification test 4.378 4.302 3.142   2.123 2.192 2.315 

  [0.112] [0.116] [0.208]   [0.366] [0.334] [0.314] 

Wald Exogeneity Test 5.794** 5.962** 5.791**   3.334* 2.957* 3.038* 

  [0.017] [0.015] [0.016]   [0.067] [0.009] [0.081] 

                
Year Dummy Yes Yes Yes   Yes Yes Yes 

Prefecture Dummy Yes Yes Yes   Yes Yes Yes 

                

N 27,650 27,204 23,644   27,813 27,481 23,359 

[Note] (a) Labor supply equation is estimated through IV Probit regression. (b) Average marginal effe
ct (defined in Section 4.2) of one SD increase in K6 score is reported. Robust standard errors for he
teroskedasticity are reported in parentheses. p-values are reported in square brackets. 
Inference ***: p < 0.01, **: p < 0.05, *: p < 0.1 
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[表 3] 精神的な健康観の悪化が賃金に与える影響 

(II) Wage equation(a) 
Men Women 

(1) (2) (3) (1) (2) (3) 

K6(b) -0.030*** -0.042*** -0.032*** -0.026* -0.021 -0.029* 

  (0.010) (0.009) (0.011) (0.021) (0.013) (0.016) 

IMR 0.211 0.429*** 0.410* -0.269*** -0.192*** -0.295*** 

  (0.164) (0.143) (0.219) (0.070) (0.057) (0.076) 

SD*𝜌𝜌𝑤𝑤 -0.051** -0.086*** -0.069** -0.003 -0.005 -0.005 

 
(0.026) (0.023) (0.030) (0.020) (0.017) (0.021) 

Over-identification test 2.582 3.540 2.537 3.704 3.640 3.626 

  [0.275] [0.170] [0.281] [0.157] [0.162] [0.163] 

F statistics 144.65 143.50 110.80 191.11 192.86 169.63 

              

Year Dummy Yes Yes Yes Yes Yes Yes 

Prefecture Dummy Yes Yes Yes Yes Yes Yes 

              

N 20,730 20,438 18,735 14,873 14,626 12,573 

Adjusted R-squared 0.458 0.503 0.455 0.350 0.411 0.371 

[Note](a) Estimated through 2SLS. (b) Average marginal effect (defined in Section 4.2) of one SD in
crease in K6 score is reported. Bootstrapped standard error with 500 times repetition are reported in 
parentheses. P-value is reported in square brackets. 
Inference ***: p < 0.01, **: p<0.05, *<0.1 
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[図 1] 操作変数法の概念図 
 

 

[図 2] 年齢別の効果[男性，労働供給] 
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[図 3] 年齢別の効果[女性，労働供給] 
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研究要旨 

 
A. 研究目的 

Exposure to secondhand smoke (SHS) may 
cause serious illnesses like lung cancer, heart 
disease, and respiratory disease. Thus, to 
prevent the exposure to SHS, many countries 
have implemented the legislation of smoking 
bans in public places (e.g., Ireland, New 
Zealand, Malaysia, and Korea). However, it is 
still controversial about the effectiveness of 
such legislative smoking bans because smokers 

can change their smoking locations from 
public places to private places without curbing 
their tobacco consumption. 

Several studies have examined how 
legislative smoking bans influence SHS 
exposure in public places. Legislative smoking 
bans have found to be associated with reducing 
SHS exposure and improving health outcomes 
in public places (Frazer et al., 2016; Mayne et 
al., 2018), and they have also improved 

本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民健康・栄養調査』(2010-2016 年)を用いて，喫煙行動に焦点を当

て，政策変更が，受動喫煙，及び，予防行動にどういった影響を及ぼすかについての検

証を行うことにある．具体的には，2013 年に「不特定，または多数の人が出入りする公

共的空間を有する全ての施設について」喫煙禁止措置が実施された「兵庫県受動喫煙の

防止等に関する条例」の施行を自治体による「介入」と位置づけ，それを「自然実験」

として，実施都道府県である兵庫県と他都道府県(但し，2010 年に同様の条例を実施した

神奈川県を除く)において，2013 年前後で受動喫煙に対する曝露にどのような変化があっ

たのかについて差の差(difference-in-difference:DID)分析を行った．結果，当該条例は，飲

食店などの公的空間での非喫煙者の受動喫煙に対する曝露を統計学的に有意に改善させ

た一方で，家庭や職場での受動喫煙リスクが大幅に高まる傾向にあることがわかった．

つまり，この結果は，喫煙行動が公的空間から私的空間へと単純に移行したことを意味

している．さらに問題なのは，当該条例施行後，喫煙行動に統計学的に有意な変化が観

察されなかったことである． 
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smoking behaviors at workplaces (Evans et al., 
1999; Carpenter, 2009) and at bars and 
restaurants (Anger et al., 2011). Some studies 
also found that cotinine concentration 
decreased among hospitality workers (Farrelly 
et al., 2005; Mulcahy et al., 2005; Valente et 
al., 2007) and non-smoking pregnant women 
(Schechter et al., 2018) after the 
implementation of public indoor smoking 
bans. In contrast, Adda and Cornaglia (2010) 
found that smoking bans increased 
nonsmokers’ exposure to SHS because there is 
a displacement of smokers from public places 
(e.g., bars and restaurants) to private places 
(e.g., households). However, to our best 
knowledge, few studies have examined how 
legislative smoking bans influence SHS 
exposure in private places like households.  

To fill this gap, this paper investigates the 
impact of legislative smoking bans on SHS 
exposure at both public and private places 
using data from Japan. Among developed 
countries, Japan is often called a smokers' 
paradise and ranked the least protected 
countries by the World Health Organization 
because it does not have any binding laws 
controlling SHS. SHS exposure is estimated to 
claim 15,000 lives in Japan annually.  
Although Japan became a Party to the WHO 
Framework Convention on Tobacco Control 
on February 27 in 2005, tobacco control 
policies are still weak in Japan. Municipal 
regulation of street smoking bans are a 
common practice nationwide, while the health 
impact of exposure to SHS is not clearly 
articulated, street smoking bans were 
introduced mainly for environment purpose 

like littering prevention and connection with 
“beautification” (Ueda et al., 2011). At the 
national level, smoking is not restricted or 
prohibited by law in indoor public places, 
workplaces, or on public transport.  

On the other hand, at the sub-national level, 
Japan’s two large prefectures have enacted 
smoke free ordinances for indoor public places 
with associated penalties for non-compliance. 
Specifically, Kanagawa Prefecture is the first 
prefecture that passed an ordinance to restrict 
smoking in indoor public places in 2009 and 
implemented the legislative smoking ban in 
2010 (Kashiwabara et al., 2011). Hyogo 
Prefecture followed as the second to adopt a 
similar ordinance (Hyogo Prefectural 
Ordinance on Prevention of Exposure to 
Secondhand Smoke) in March 2012, and 
enforce the smoking ban in April 2013 
(Yamada et al., 2015). By now, Kanagawa and 
Hyogo Prefectures have been the only two sub-
nations that implemented a legislation of 
smoking bans with penalty for non-compliance 
in Japan. While some studies found 
associations between the smoking ban and 
better health outcomes,  the causal influence 
of the smoking ban on SHS exposure has never 
been sufficiently examined. 

Thus, this paper attempts to better identify 
the causal impact of Hyogo legislative 
smoking ban on SHS exposure by employing a 
difference-in-differences (DID) approach. In 
this approach, the changes in SHS exposure 
among nonsmokers in Hyogo Prefecture are 
compared to the changes in SHS exposure 
among nonsmokers in other prefectures 
without any smoking ban. We use data from 
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National Health and Nutrition Survey (NHSN) 
in Japan. The data provide us a unique 
opportunity to examine the change of 
individuals’ exposure to SHS in different 
locations including households, workplaces, 
and restaurants. Our results show that the 
implementation of the legislative smoking ban 
decreases the probability for nonsmokers to 
receive occasional exposure (being exposed to 
SHS once per week or once per month) at 
restaurants by 13 percentage points. In 
contrast, the smoking ban increases the 
probability for nonsmokers to receive frequent 
exposure (being exposed to SHS every day or 
several days per week) in households and 
workplaces by 9.8 percentage points and 14.3 
percentage points, respectively.  

Our findings may provide useful 
implications for future tobacco control policies 
in Japan for the 2020 Tokyo Olympic. 
Responding to international calls for a smoke-
free games, Japanese government approved its 
first national smoking ban inside public 
facilities on July 18th in 2018. This ordinance 
will be implemented in phases and coming into 
full force by April 2020.  The new national 
law bans indoor smoking at schools, hospitals 
and government offices. For other public 
facilities including restaurants and bars, 
however, a less rigorous measure will be 
applied. Larger and new eateries are allowed to 
set up segregated, well-ventilated rooms for 
smoking. Smaller eateries capitalized at 50 
million yen or lower and with a floor space of 
up to 100 square meters (which includes more 
than half of Japanese establishments) are 
exempted from the ban. This policy design is 

similar to Hyogo smoking ban, and thus our 
findings may be useful to predict potential 
influences of the national smoking ban. 
 
B. 研究方法 
B-1. Data 

We use nationally-representative, 
population-based repeated cross-sectional data 
from the National Health and Nutrition Survey 
(NHNS) in the years 2010, 2013 and 2016, 
which was conducted by the Japanese Ministry 
of Health, Labor and Welfare (MHLW). The 
NHNS collects information about health and 
nutritional intake annually in November since 
1947. Although Kanagawa Prefecture is the 
first sub-nation to introduce a legislative 
smoking ban in Japan, because NHNS started 
to collect information about self-reported 
secondhand smoke (SHS) exposure since 
2010, we do not have the exposure information 
before the smoking ban which was 
implemented in Kanagawa Prefecture in April 
2010. Thus, we use data from NHNS in 2010, 
2013 and 2016 to investigate the impact of a 
legislative smoking ban in Hyogo Prefecture 
which was implemented in April 2013 on self-
reported SHS exposure. Moreover, we exclude 
respondents in Kanagawa Prefecture in our 
analytical sample due to the concern that the 
impact of smoking ban in Kanagawa would 
contaminate our control group. Regarding 
smoking status, the data has four categories to 
identify individuals’ smoking status, including 
daily smoker, occasional smoker, quitted 
smoking for more than one month, nonsmoker. 
Since SHS exposure is mainly for nonsmokers, 
and smoking bans are often justified to protect 
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nonsmokers rather than smokers, our sample 
excludes those who were either daily smokers 
or occasional smokers. 

We use self-reported exposure to SHS as a 
measure of passive smoking. In the 
questionnaire, there are several places for 
passive smoking (household, workplace, 
school, restaurant, game hall, and others), 
respondents (who are 20 years old and above) 
were asked how often they have exposed to 
SHS in each place. The measurement is 
frequency of exposure to SHS, including: (1) 
every day; (2) several days per month; (3) once 
per month; (4) once per week; (5) no exposure. 
Also, there is a choice of “do not go there” for 
all the locations except for household, and we 
exclude respondents who reported that they did 
not go there in estimation part since they were 
unlikely to receive SHS exposure and they 
were not affected by the smoking ban if they 
did not go to the specific locations.  

Some may argue that exposure to SHS in 
some places like restaurants or game halls 
could affect their probability to go there, as 
such, the choice “do not go there” might be 
related to our treatment variable, the legislative 
smoking ban. For example, people might go to 
restaurants more often if the smoking ban 
reduced SHS exposure there. Also, despite 
SHS exposure hardly affect people’s 
propensity to work, high exposure to SHS in 
workplaces might lead workers to change their 
jobs. We assume that the smoking ban did not 
influence whether people go to the specific 
locations in our sample, and our robustness 
checks confirm that the probabilities of 
respondents whether go to the place are not 

associated with the implementation of the 
smoking ban (see Appendix A, table A1).   

We also control individual socioeconomic 
characteristics including age, gender, 
household size, employment status, and 
occupation type. Table 1 reports the 
descriptive statistics of the key characteristics 
of our analytical sample. The treatment group 
consists of respondents who live in Hyogo 
Prefecture where a legislative smoking ban 
was implemented, and the control group 
consists of respondents who live in other 
prefectures (exclude Kanagawa Prefecture) 
where no such smoking bans were introduced. 
 
B-2. Econometric Strategy  

In this section, we first illustrate a 
difference-in-differences (DID) approach to 
estimate the causal impact of a legislative 
smoking ban on SHS exposure. Then, we 
present empirical evidences to validate the 
assumptions of our DID design. 
 
B-2-1. Identification strategy 

In our DID approach, we estimate the 
following model for each location (household, 
workplace, and restaurant): 

 

it it it t p itY DIDα β γ ε= + + + + +X λ θ                                      
(1) 
 
where 𝑌𝑌𝑖𝑖𝑖𝑖 is the SHS exposure for respondent 
𝑖𝑖 at survey year 𝑡𝑡, 𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷𝐷 is the a dummy that 
equals 1 if respondents 𝑖𝑖 is living in Hyogo 
Prefecture in year 2013 and 2016, and equals 0 
otherwise. 𝑿𝑿 represents a vector of control 
variables including age, gender, household 
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size, employment status, and occupation type. 
We use a full set of year dummies 𝛿𝛿𝑖𝑖 and a 
full set of prefecture dummies 𝜃𝜃𝑝𝑝 to capture 
the time fixed effects and prefecture fixed 
effects respectively, we also control for linear 
prefecture-specific time trend. 𝜀𝜀 is the error 
term which has a zero conditional mean and 
constant variance. 

Although our outcome variable of SHS 
exposure has an ordinal structure (everyday, 
several times per week, once per week, once 
per month, no exposure), we use a multinomial 
logit model instead of an ordered logit model 
for estimation because the parallel regression 
assumption (proportional odds assumption) of 
ordered logit or probit models is violated. In 
ordered models, coefficients of all independent 
variables (except for the constant term) are 
assumed to be the same across the values of 
the outcome variable. This assumption 
indicates that, for example, the influence of the 
smoking ban on the probability for 
nonsmokers to receive SHS exposure is the 
same regardless of the degree of SHS 
exposure. However, the effects of a smoking 
ban on the probability for nonsmokers to 
receive SHS exposure every day and the effect 
of that on the probability for them to receive 
no exposure are qualitatively different. We 
report the results of an ordered logit model and 
a Brant test in Appendix A table A2. Based on 
the binary response models discussed above, 
this parallel regression restriction is clearly 
rejected by a Brant test. Therefore, a 
multinomial logit model is more appropriate 
and employed as our main model. 
 

B-2-2. DID assumption 
The common trend assumption (parallel 

trend assumption) in a DID design requires 
that the outcomes show parallel trends between 
the control group and the treatment group. We 
have two supporting facts for this assumption, 
although we cannot test the validity of this 
identifying assumption by figure with only 
three time periods. First, respondents in the 
treatment group and the control group were 
faced with the same tobacco price and 
consumption tax. Thus, we may reasonably 
expect that their smoking behaviors were not 
substantially different. Second, the NHNS 
conducted survey in November annually, and 
the survey time does not vary across different 
regions. Thus, respondents’ preferences would 
not be influenced by survey time.  

The DID approach also assumes that there 
were no other policy changes or regional 
shocks that affect individuals’ exposure to 
SHS when the Hyogo smoking ban was 
introduced. Although cigarettes price and other 
anti-smoking policies like tobacco tax hike 
could also influence smoking behaviors and 
exposure to SHS, these policy changes were 
applied to the entire country and cigarette 
prices are uniform across all over Japan. Thus, 
we may reasonably expect that there was no 
such changes that influenced only Hyogo 
prefecture. More detailed discussions are 
reported in the robustness checks section. 
C．研究結果  

We first present our multinomial logit 
estimation results about the impact of Hyogo 
legislative smoking ban on nonsmokers’ SHS 
exposure for each of household, workplace, 
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and restaurant. We then examine the 
robustness of our main results in terms of the 
following two aspects: (1) the impact of a 
legislative smoking ban on smoking behaviors, 
and (2) the influences of other confounding 
anti-smoking policies. The first point aims to 
confirm that the impact caused by a smoking 
ban is reasonable because there should be no 
significant changes in smoking behaviors 
given that SHS exposure decreased in 
restaurants while increased in household and 
workplace. The second point checks whether 
there were other tobacco control policies 
introduced concurrently with the smoking ban 
and would confound our estimates. 
 
C-1. Main results 

Although our dependent variable (exposure 
to SHS) has five categories in original data, the 
categories “have exposure to SHS once per 
week” and “have exposure to SHS once per 
month” have too few observations. Thus, to 
avoid the convergence failure in estimating our 
multinomial logit model, we had to convert the 
five categories into three categories (i.e., 
frequent, occasional, and no exposure). 
Specifically, “every day” and “several times 
per week” are classified as frequent exposure, 
“once per week” and “once per month” as 
occasional exposure, and “no exposure” as no 
exposure. In addition, over 75% of respondents 
reported that they do not go to school or game 
halls (see table 1), and using the remaining 
25% may cause serious selection bias. Thus, 
we focus on household, workplace and 
restaurant as the main locations for passive 
smoking. 

Table 2 summarize our estimation results. The 
legislative smoking ban reduced the 
probability of receiving occasional exposure to 
SHS by 13 percentage points, and this 
reduction is statistically significant at the 10% 
level. On the other hand, following the 
implementation of the smoking ban, the 
probability of receiving frequent exposure to 
SHS increased by 9.8 percentage points in 
households (the 1% significance level) and 
14.3 percentage points in workplaces (the 5% 
significance level). Moreover, the probability 
of no SHS exposure in households declined by 
8.9 percentage points (the 5% significance 
level). 
 
C-2. Robustness checks 
C-2-1. Smoking behaviors 

First, we investigate how the Hyogo 
smoking ban affected people’s smoking 
behaviors. If the smoking ban reduced the SHS 
exposure in restaurants while increase it in 
households and workplaces, the smoking ban 
should have not affected people’s smoking 
behaviors overall. To investigate this point, we 
use repeated cross-section data from the 
Comprehensive Survey of Living Conditions 
(CSLC) in years of 2001, 2004, 2007, 2010, 
2013, 2016 because NHNS did not collect 
smoking intensity information in 2013 and 
2016. The CSLC is also a nationwide survey 
conducted by the Japanese Ministry of Health, 
Labor and Welfare (MHLW). It collects 
information about household characteristics 
and health conditions every 3 years in the first 
week of June since 1986. To examine the 
impact of a legislative smoking ban on 
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smoking behaviors, we use the latest six waves 
of data from the CSLC because data before 
2001 does not have information about smoking 
intensity. 

We examine two outcome variables: 
smoking status and smoking intensity. In the 
CSLC, respondents were asked whether they 
currently smoked, and if so, how many 
cigarettes they smoke on average per day. For 
smoking status, respondents were classified 
into four categories: (1) nonsmoker (I do not 
smoke); (2) daily smoker (I smoke every day); 
(3) occasional smoker (I smoke occasionally 
but not every day); (4) quitter (I have stopped 
smoking for more than one month). Regarding 
smoking intensity, smokers’ daily cigarette 
consumption is classified into categories of 1-
10, 11-20, 21-30, and ≥31 cigarettes. As 
control variables, we include age, gender, 
household size, household expenditure, marital 
status, employment status, occupation type, 
and a full set of prefecture dummies, year 
dummies, and linear prefecture-specific time 
trend. Since our outcome variable of smoking 
status is a nominal variable, we use a 
multinomial logit regression model. Although 
the measurement of smoking intensity shows a 
clear ordered structure, we use a multinomial 
logit model instead of an ordered logit model 
because the parallel line assumption is 
violated. The results of an ordered logit 
estimation and a Brant test are presented in 
Appendix A, table A2. Average marginal 
effects are calculated for interpretation. 

Table 3 summarize our estimation results for 
smoking behaviors from the multinomial logit 
models. Neither smoking status nor smoking 

intensity were significantly affected by the 
legislative smoking ban. The results imply that 
respondents in Hyogo Prefecture did not 
change their smoking behaviors under the 
restriction of the smoking ban. These results 
provide indirect support for our main results 
that exposure to SHS decreased in public 
indoor places while increased in private indoor 
places. 
 
C-2-2. Confounding tobacco control policies 

If other prefecture-level tobacco control 
policies that might influence smokers’ 
smoking behaviors and nonsmokers’ exposure 
to SHS were implemented concurrently with 
the Hyogo legislative smoking ban, our main 
estimation results would be confounded. 
However, no such policy changes occurred 
during the period of 2010-2016. Cigarettes 
prices do not vary across prefectures or regions 
in Japan, and the price of a particular brand of 
cigarettes is the same across all vendors from 
cigarette machines to big supermarkets. 
Moreover, there are no discounts for bulk 
purchases. All taxes on cigarettes, such as 
consumption sales tax and tobacco tax, are 
uniform across prefectures. The legal age for 
smoking is 20 years old in Japan, and it did not 
change during our study period either. 
Although Japan introduced a tobacco tax 
increase in October 2010, this tax hike was 
uniform throughout the country. Thus, its 
effect should be captured by our time dummy 
variables. 
 
D．考察／E. 結論 

This paper examined the impact of a 
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legislative smoking ban on SHS exposure of 
nonsmokers in Japan. Hyogo Prefecture 
implemented a legislative smoking ban with 
penal code in 2013, while all other prefectures 
in Japan except for Kanagawa prefecture have 
never implemented such smoking ban. We 
exploited this regional policy change as a 
natural experiment to identify the causal 
impact of the legislative smoking ban on 
nonsmokers’ exposure to SHS in both public 
and private places. We employed a DID 
framework, using nationwide data from the 
HNHS for the years 2010, 2013, and 2016. We 
found a significant reduction of SHS exposure 
in restaurants and a significant increase of SHS 
exposure in households and workplaces after 
the implementation of the Hyogo smoking ban.  
Our findings are consistent with the study of 
Adda and Cornaglia (2010), which 
demonstrated that bans in workplaces, 
restaurants, and bars in United States have 
raised nonsmokers’ exposure to SHS for those 
who share a household with smokers. And 
such smoking bans hardly affect smoking 
prevalence, smoking cessation, and attempted 
quits. As Yamada et al. (2015) pointed out, the 
Hyogo partial smoking ban failed to provide 
effective protection against SHS exposure 
because the ordinance mentioned only SHS in 
public places while ignored SHS in 
workplaces. This was because workplaces are 
covered by the Industrial Safety and Health 
Law (ISHL) rather than the health department.  
This also explains why exposure to SHS 
increased in workplace after the smoking ban 
in our study.  

Our findings have at least two important 

policy implications. First, a legislative 
smoking ban should not only target at pubic 
indoor places but also private indoor places 
like household. Although Japan’s new national 
law includes smoking ban in workplaces not 
only restaurants, such policy may increase 
nonsmokers’ SHS exposure in households. 
Second, tobacco control policies should 
combine smoking bans and tobacco tax hikes 
since excise taxes have been found to be an 
efficient tool to curb passive smoking. 
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Tables 
 
 

Table 1: Descriptive statistics of analytical sample 

Passive smoking 
Full   Pre-treatment   Post-treatment 

Treat Control  Treat Control  Treat Control 
N = 1003 N = 29241   N = 273 N = 5064   N = 730 N = 24177 

Household         
Every day 8.37 8.43   10.62 9.99   7.53 8.10 
Several times per week 3.19 2.82  1.83 3.38  3.70 2.71 
Once per week 0.80 1.88  0.73 2.29  0.82 1.80 
Once per month 1.99 2.21  3.30 2.88  1.51 2.07 
No exposure 85.64 84.65   83.52 81.46   86.44 85.32 
Workplace         
Every day 4.89 6.56   4.76 8.85   4.93 6.08 
Several times per week 5.88 6.24  8.42 7.01  4.93 6.08 
Once per week 3.49 2.96  4.76 3.67  3.01 2.81 
Once per month 3.79 3.52  5.86 3.79  3.01 3.46 
No exposure 38.68 39.79  36.63 35.25  39.45 40.74 
Do not go there 43.27 40.93   39.56 41.43   44.66 40.82 
School         
Every day 0.00 0.13  0.00 0.14  0.00 0.13 
Several times per week 0.40 0.26  0.73 0.22  0.27 0.27 
Once per week 0.30 0.19  0.00 0.22  0.41 0.19 
Once per month 0.60 0.32  0.37 0.36  0.68 0.32 
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No exposure 20.14 19.62  16.85 16.96  21.37 20.18 
Do not go there 78.56 79.49   82.05 82.11   77.26 78.92 
Restaurant         
Every day 0.70 0.53  0.37 0.63  0.82 0.51 
Several times per week 2.69 2.66  2.56 3.32  2.74 2.52 
Once per week 8.67 6.25  12.82 6.87  7.12 6.12 
Once per month 23.13 19.27  27.84 20.06  21.37 19.10 
No exposure 35.79 39.50  30.77 33.02  37.67 40.85 
Do not go there 29.01 31.79   25.64 36.10   30.27 30.89 
Game hall         
Every day 0.30 0.24  0.00 0.22  0.41 0.24 
Several times per week 1.20 1.51  0.73 1.88  1.37 1.44 
Once per week 1.99 2.51  2.20 2.59  1.92 2.49 
Once per month 2.69 3.84  2.20 4.36  2.88 3.73 
No exposure 16.15 15.62  15.38 15.56  16.44 15.63 
Do not go there 77.67 76.28  79.49 75.39  76.99 76.46 

Controlled covariates 
                
                

Age 
56.51 58.14  52.82 57.25  57.88 58.33 

(18.13) (17.99)  (16.08) (17.65)  (18.66) (18.05) 

Household size 
2.88 2.91  3.09 3.03  2.80 2.88 

(1.33) (1.40)  (1.35) (1.43)  (1.32) (1.39) 

Gender (Male=1) 
0.39 0.39  0.40 0.39  0.39 0.39 

(0.49) (0.49)  (0.49) (0.49)  (0.49) (0.49) 
Employment status (Employed = 1) 0.63 0.68  0.65 0.69  0.62 0.67 
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(0.48) (0.47)  (0.48) (0.46)  (0.49) (0.49) 
Occupation type (%)         
Technological 10.47 10.92  13.19 10.21  9.45 11.07 
Management 3.99 2.99  5.49 3.02  3.42 2.99 
Officer 11.47 9.28  12.45 9.14  11.10 9.31 
Salesperson 3.79 4.85  4.40 5.02  3.56 4.82 
Service 5.28 7.96  5.13 8.18  5.34 7.92 
Security guard 0.50 0.70  1.47 0.65  0.14 0.72 
Agriculture 2.79 3.70  2.56 4.40  2.88 3.55 
Machine operation 1.50 1.10  2.20 1.46  1.23 1.03 
Production process 6.38 7.75  5.86 8.04  6.58 7.68 
Housework 28.22 22.72  28.57 25.20  28.08 22.21 
Others 16.75 18.29  12.09 18.40  18.49 18.27 
Students 8.87 9.73   6.59 6.28   9.73 10.45 

Notes: Standard deviation for continuous variables are reported in parentheses. 
Data source: National Health and Nutrition Survey (2010, 2013, 2016)
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Table 2: The impact of a legislative smoking ban on nonsmokers’ exposure to SHS 
(Multinomial logit model) 

Passive Smoking 
Household Workplace Restaurant 

(1) (2) (4) 

Frequent exposure 
0.098*** 0.143** 0.039 
(0.036) (0.067) (0.030) 

Occasional exposure 
-0.009 -0.043 -0.130* 
(0.031) (0.054) (0.076) 

No exposure 
-0.089** -0.100 0.091 
(0.045) (0.077) (0.077) 

Pseudo R2 0.067 0.095 0.068 
Chi-Square 2105.36 2851.30 2322.48 

N 30244 17843 20657 
Notes: Column (1)-(3) correspond to average marginal effects derived from regression for passive 
smoking in household, workplace, and restaurant respectively. Base group is “No exposure”. Controlled 
covariates include age, age square, gender, household size, employment status, occupation type, year 
fixed effects, prefecture fixed effects, and linear form prefecture-specific time trend. Delta-method 
standard errors are reported in parentheses. *Inference: * p<0.1; ** p<0.05; *** p<0.01



- 76 - 
 

 
 

Table 3: The impact of a legislative smoking ban on smoking behaviors  
(Multinomial Logit Model) 

(A) 
Smoking Status 

Nonsmoker Daily smoker Occasional Smoker Quitter 
(1) (2) (3) (4) 

DID -0.007 0.010 -0.001 -0.002 
(0.007) (0.006) (0.002) (0.003) 

     
Pseudo R2 0.153    
Chi-Square 546777.65    

N 2366896       

(B) 
Smoking Intensity (cigarettes / day) 

1~10 10~20 20~30 >=31 
(1) (2) (3) (4) 

DID -0.003 0.003 0.003 -0.003 
(0.014) (0.017) (0.013) (0.008) 

     
Pseudo R2 0.059    
Chi-Square 80541.80    

N 592551       
Notes: Column (1)-(4) in panel (A) correspond to average marginal effects derived from regression for 
smoking status, base group is “nonsmoker”. Column (1)-(4) in panel (B) correspond to average marginal 
effects derived from regression for smoking intensity, base group is “smoke 1~10 cigarettes per day”. 
Controlled covariates include age, age square, gender, household size, household expenditure, marital 
status, self-rated health, employment status, occupation type, year fixed effects, prefecture fixed effects, 
and linear form prefecture-specific time trend. Delta-method standard errors are reported in parentheses. 
*Inference: * p<0.1; ** p<0.05; *** p<0.01 
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Appendix 
 
Appendix A 
 
 
Table A1 The impact of a legislative smoking ban on whether people do not go there 

(Linear Probability Model) 
  Workplace School Restaurant Game hall 
  (1) (2) (3) (4) 

DID -0.080 -0.081 0.088 -0.035 
(0.052) (0.057) (0.062) (0.059) 

     
Adjusted R2 0.499 0.046 0.117 0.035 
F-statistics 344.687 12.738 42.048 10.781 

N 30244 30244 30244 30244 
Notes: Column (1)-(4) correspond to coefficients estimated from linear probability models for whether 
respondents do not go to workplace, school, restaurant and game hall respectively. Controlled covariates 
include age, age square, gender, household size, employment status, occupation type, year fixed effects, 
prefecture fixed effects, and linear form prefecture-specific time trend. Heteroskedasticity-robust 
standard errors are reported in parentheses. *Inference: * p<0.1; ** p<0.05; *** p<0.01 
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Table A2 The impact of a legislative smoking ban on nonsmokers’ exposure to SHS 

and smokers’ smoking intensity 
(Ordered Logit Model) 

  
Passive smoking   

Smoking intensity 
Household Workplace Restaurant  

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

DID -0.876** -0.646 0.202  -0.004 
(0.341) (0.403) (0.337)  (0.067) 

      
Pseudo R2 0.061 0.089 0.058  0.056 
Chi-Square 1787.76 2136.49 1804.18  68538.06 

N 30244 17843 20657  592551 
Brant test (Chi-Square) 254.0*** 280.2*** 317.5***   4124.0*** 

Notes: Column (1)-(3) correspond to coefficients estimated from ordered logit models for passive 
smoking in household, workplace, and restaurant respectively. Controlled covariates include age, age 
square, gender, household size, employment status, occupation type, year fixed effects, prefecture fixed 
effects, and linear form prefecture-specific time trend. Column (4) corresponds to coefficient estimated 
from an ordered logit model for smokers’ smoking intensity. Controlled covariates include age, age 
square, gender, household size, household expenditure, marital status, self-rated health, employment 
status, occupation type, year fixed effects, prefecture fixed effects, and linear form prefecture-specific 
time trend. Heteroskedasticity-robust standard errors are reported in parentheses. A Brant test is to 
examine the parallel regression assumption (proportional odds assumption) in ordered models, the null 
hypothesis is that there is no difference in the coefficients between models (several binary response 
models), a significant test statistic provides evidence that the parallel regression assumption has been 
violated. *Inference: * p<0.1; ** p<0.05; *** p<0.01 
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研究要旨 

 

本研究の目的は，1990 年代に急速に普及した地方自治体による乳幼児医療費助成制度

が，人生の初期段階における就学前の子どもの医療サービスの利用とその健康状況にど

のような影響を及ぼしたのかについて，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0
424 第 3 号)によって提供を受けた複数のデータ(『患者調査』(1993-1999);『社会医療診療

行為別調査』(1992-2001);『国民生活基礎調査』(1992-2001); 『人口動態調査(死亡票)』(1
990-2000))を用い検証を行う．当該助成制度については，自治体による，導入時期(年／

月)，制度の対象年齢，対象年齢の改正時期(年／月)にばらつきを「自然実験」として活

用し，差の差(difference-in-difference:DID)分析を行った．分析対象とした地域は，東京都

23 区，政令指定都市，及び，人口が 50 万人以上の 33 の自治体である．当該地域におけ

る就学前児童(0-6 歳)は，全自動の約 19％を占めている． 
分析の結果，当該助成制度の導入により，通院間隔，再診患者数，1 カ月当たりの医療

支出で測定した外来の利用が大幅に増加する傾向にあることが確認されたが，他方，入

院では統計学的に有意な違いは観察されず，1 歳未満の乳児について術後の入院期間にの

み有意な延伸傾向がみられた．また，当該助成制度の導入は，親によって回答された子

どもの主観的健康状態(発熱，咳，鼻汁などの有訴確率)を統計学的に有意に改善する傾向

にある一方で，退院時に医師によって判断される客観的な健康状態(寛解，軽快，不変，

増悪，死亡)には影響がないことがわかった．但し，当該助成制度は，1 歳未満乳児の死

亡率を千人当たり 0.79 人減少する可能性が示唆された． 
本研究が得た結果から，乳幼児医療費助成制度の導入は，人生の初期時点における医

療サービスへのアクセスと就学前乳幼児の健康状態の改善に一定程度寄与することが確

認された． 
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A. 研究目的 
Child health has been the focus of 

policymakers all over the world because it is 
widely recognized that investments in child 
health result in a good quality of adult life, 
including a healthy life (Boudreaux et al. 2016; 
Thompson 2017; Miller and Wherry 2018), high 
educational attainment (Cohodes et al. 2016), 
and even success in the labor market (Smith, 
2009; Brown et al. 2015). For that reason, many 
developed countries provide health insurance 
with generous coverage, often free of charge, for 
children. For example, the Children’s Health 
Insurance Program (CHIP) in the United States 
regulates cost-sharing of healthcare for children 
to 5% of a household’s annual income. Even 
countries with universal healthcare systems, 
such as Germany, Sweden, Taiwan, South 
Korea, and Japan, provide subsidies for child 
healthcare; these countries have been facing 
significantly declining child populations due to a 
decline in the total fertility ratio (United Nations 
2017). 

Taxpayers may tolerate an increase in 
healthcare costs to some extent if generous child 
healthcare policies actually improve children’s 
health outcomes by improving healthcare 
accessibility. Otherwise, as Baicker and 
Goldman (2011) pointed out, such policies may 
destruct current efforts by the governments of 
almost all developed countries to contain overall 
healthcare costs to ensure the sustainability of 
their social security systems. The latter could 
result from the so-called “moral hazard”—that 
is, the unnecessary use of healthcare services 
from either the supply or demand side as a result 
of increases in the generosity of health insurance 

and/or subsidies.  
One of the most prominent studies on this 

issue—the RAND Health Insurance Experiment 
(RAND HIE)—shows that generous copayments 
would eventually lead to little benefit in health 
outcomes, as measured by various indicators 
(Manning et al. 1987). A more recent study by 
the Oregon Health Insurance Experiment 
(Oregon HIE) finds a similar result, namely, that 
there are positive effects on self-rated health 
(SRH) and mental health but no effects on 
physical health (Baiker et al. 2013) and one-year 
mortality (Finkelstein et al. 2012). Further, the 
results of observational studies using quasi-
experimental designs suggest that there is no 
reliable evidence on the health improvement 
effects of generous insurance (for a review, see 
Kiil and Houlberg 2014; Einav and Finkelstein 
2018). 

However, these studies focus on adults and/or 
the elderly population rather than on children,  
and their results may not simply apply to 
children. Murray and Lopes (1997) estimated 
worldwide cause of death patterns for multiple 
age-sex groups and found that the types of 
diseases leading to death vary across age groups. 
According to their study, individuals aged 0–15 
years are most likely to die from communicable 
diseases and maternal, perinatal, and nutritional 
disorders, regardless of region, whereas non-
communicable diseases are the dominant causes 
of death for individuals over 15 years of age, 
and, in particular, for elderly individuals.  
Further, Van den Bruel et al. (2010) emphasize 
the challenge for primary healthcare workers of 
determining how to identify the approximately 
1% of children with serious illness. One likely 
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reason for this challenge is that children, as 
“principals,” often cannot describe and convey 
their own health statuses accurately to parents 
and/or physicians, as “agents.” Thus, 
asymmetric information between principals and 
agents may be more serious for children’s 
healthcare than for adults’ healthcare.  

In this study, we exploit the unique variation 
in eligibility for the subsidy for children’s 
healthcare use among Japanese municipalities to 
investigate the effect of free children’s 
healthcare on the healthcare use and health 
outcomes of preschool children from zero to six 
years of age. In Japan, the subsidy functions in 
addition to the universal health insurance; it is 
provided by each municipality to support 
healthcare spending for children and decreases 
cost-sharing from 30% to 0%. Because each 
municipality introduced and expanded the 
subsidy for different eligible ages at different 
times, subsidy eligibility varies substantially at 
the municipality-age-time level, which allows us 
to estimate behavioral responses to free 
healthcare using the difference-in-differences 
(DID) framework. To this end, we collected data 
on the subsidy statuses of 33 cities with 
relatively large populations by reviewing the 
minutes available on each municipal council’s 
homepage. We then merged this information 
with four nationally representative individual-
level datasets on healthcare use and health 
status. 

Our study contributes to the growing body of 
evidence on the consequences of generous 
insurance for children. First, we investigated the 
effect of a change in insurance generosity (i.e., a 
decrease in the copayment from 30% to 0%), 

rather than the provision of health insurance. 
This distinction is important, because most 
studies related to this topic focus on 
Medicaid/CHIP in the United States (for a 
review, see Howell and Kenney 2012); however, 
these may not simply apply to many developed 
countries with universal health insurance.   

Second, we examined the effect of introducing 
generous insurance for various age groups. 
Nillson and Paul (2018), who focused on 
countries with universal health insurance other 
than the United States, investigated the effect of 
free healthcare for children on their healthcare 
use by exploiting the abolition of copayments for 
outpatient care in Sweden. However, these 
studies examined the effect of a copayment 
change at a particular age that results from a 
sharp age discontinuity for eligibility. In 
contrast, our estimation strategy—which 
originates from various age variations due to 
different ages of eligibility for the subsidy in 
different municipalities—enables us to estimate 
the age-specific effect for children aged zero to 
six years. An understanding of the different 
effects for various age groups would be more 
informative for policymakers when designing 
such policies. 

Finally, a more innovative feature of this 
study relative to previous studies is that we use 
multiple nationally representative data sources, 
and, thus, we evaluate richer and more 
comprehensive healthcare use, including both 
outpatient and inpatient care and various health 
outcomes of children, such as subjective 
symptoms reported by parents, discharge 
outcomes evaluated by physicians, and mortality 
rates. Similar to our study, Iizuka and 
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Shigeoka’s (2018) study focused on Japan’s 
subsidy and found that it would significantly 
raise the children’s healthcare use. However, 
they mainly focused on the effect on healthcare 
use by utilizing claim data.  Hence, the 
evidence obtained from this study could 
contribute to the debate on the costs and benefits 
of the child healthcare policy (e.g., the subsidy), 
which should involve a very controversial debate 
on the value and cost of saving a child’s life 
through healthcare policies. 
 
B. 研究方法 
B-1. Institutional background 
B-1-1. The healthcare system in Japan 

Before introducing the subsidy, we briefly 
describe the institutional background of the 
Japanese healthcare system. In Japan, universal 
health insurance was introduced in 1961 by the 
National Health Insurance Act, the stated goal of 
which was that all citizens should receive 
healthcare services equally (Ikegami et al. 2011). 
Japan’s public insurance essentially covers all 
medical treatments for illness and injury, 
including outpatient and inpatient care, drug 
prescriptions, and dental care. However, medical 
visits that are not for reasons considered 
illnesses or injuries, such as delivery, health 
checkups, immunization, and cosmetic surgery, 
are not covered. Injuries from traffic accident 
and work-related accidents are also not covered 
because another type of insurance covers these 
issues. Further, those who receive public 
assistance owing to low incomes and physical or 
mental disabilities are not covered because the 
public assistance system provides medical 
assistance, thus obviating the need for such 

individuals to pay for healthcare (MHLW 2010). 
The following features of the Japanese 

healthcare system provide some advantages in 
identifying behavioral responses to the change in 
patient cost-sharing. First, enrollment in health 
insurance is mandatory. All citizens are forced to 
enroll in either type of insurance, which is based 
on employment or residence. This rule prevents 
both adverse selection and cream skimming 
problems, namely, that unhealthy people tend to 
be enrolled into insurance with wider coverage 
than healthy people are and that private 
insurance companies might try to choose and sell 
to healthy people with lower risks rather than to 
unhealthy people with higher risks (Newhouse 
1984; Abbring et al. 2003; Finkelstein and 
Poterba 2004). Second, healthcare providers 
cannot price discriminate. The national 
government determines a fixed fee for each 
medical service (including for treatment, drugs, 
and devices), and providers are strictly 
prohibited from receiving additional fees. Thus, 
under the fee-for-service system, we do not face 
the cost-shift problem by providers, namely, that 
providers impose higher prices on private than 
on public insurers to compensate for losses from 
patients of public insurance (Clemens and 
Gottlieb 2017). Third, patients have free access 
to medical services. They can freely choose any 
type of physician, from general practitioners to 
specialists, as well as providers, from clinics to 
university hospitals, without a gatekeeper or a 
referral. Furthermore, there is no restriction on 
the number of visits.  

The patient cost-sharing for children aged six 
years or under, who are the focus of this study, 
was 30% in the 1990s. This amount is same for 
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outpatient and inpatient care, regardless of 
insurance type. The remaining fraction, 70% of 
the total medical cost, is paid by the insurer. 
Unlike the usual health insurance plan in the 
United States, there is no deductible option in 
Japan. 
 
B-1-2. The healthcare system in Japan 

In addition to the public insurance, a 
municipal subsidy is enforced to support the 
healthcare spending of households with children. 
In general, the municipal government pays the 
full amount of a patient’s copayment to 
providers instead of to the child patients. 
Accordingly, children can receive healthcare 
services for free. The main purpose of the 
subsidy is to improve access to healthcare for 
children and reduce the financial burdens of 
households with children (MHLW 2016). 
Further, it is intended to attract young families 
with children for tax revenues and boost low 
fertility rates (Bessho 2012). The subsidy is only 
offered for healthcare services covered by the 
public healthcare insurance. Thus, healthcare 
services that are not already covered by public 
insurance, such as health checkups and 
immunization, are not covered by the subsidy 
either. Further, those who receive public 
assistance due to low income, single-parenthood, 
and physical or mental disabilities are not 
subsidized. 

The following features of the subsidy provide 
large variations in its eligibility, which enable us 
to use the DID framework to identify its effects 
on healthcare use and health outcomes. First, the 
time of introduction of the subsidy differs across 
municipalities. Although most major 

municipalities introduced the subsidy in the 
early 1990s, the month and year of introduction 
differs across municipalities. Second, the eligible 
age for the subsidy also differs across 
municipalities because each municipal 
government can freely set the maximum age of 
eligible children, and it was drastically expanded 
in the 1990s. This property yields extensive 
variations in subsidy status, which is tied to 
children’s ages. Thus, whether children can 
receive the subsidy (i.e., whether cost-sharing is 
0% or 30%) is uniquely determined by 
residential municipality, age, and time. These 
unique variations across three dimensions—
municipality, age, time—are the main sources of 
our DID framework. 
 
B-2. Data 
B-2-1. Subsidy status by municipality 

The Ministry of Health, Labour and Welfare 
(MHLW) has published comprehensive 
information on the subsidy status for all 
municipalities as of 2011, but no information is 
available prior to that date. In particular, this 
information is not published for the 1990s, when 
most cities introduced the subsidy. To 
compensate for this shortage, we collected the 
following information through a review of the 
minutes available on the homepages of each 
municipal council: 1) the time (year and month) 
of introduction of the subsidy; 2) the maximum 
age of eligible children; and 3) the amendment 
of the eligible age and its timing (year and 
month). We collected this information for 33 
entire municipalities with populations of more 
than 0.5 million from 23 specified districts (“
Tokubetsu-ku”) in the Tokyo Metropolis and 10 
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government-designated cities (“Seirei Shitei 
Toshi”) across Japan. Ultimately, this study 
included 19% of preschool-age children 
(between zero and six years) in the 1990s.  

Table 1 shows the introduction timing and 
changes in eligibility age for each municipality.  
For example, Chiyoda introduced the subsidy for 
children age four or under in April 1993. Then, it 
was expanded to children age six or under in 
September 1995. As shown in the table, the 
subsidy was dramatically expanded in the 1990s. 
 
B-2-2. Comprehensive healthcare use and 
outcomes using multiple data sources 

We used four nationally representative data 
sources from the MHLW to evaluate the effects 
of the subsidy on comprehensive healthcare use 
and children’s health outcomes. From the entire 
survey sample, we extracted children ages zero 
to six years with families that live in the 33 large 
municipalities. Then, we merged individual-
level data from each survey with subsidy status 
data, as shown in Table 1, using children’s age, 
residential municipality, and survey year-month 
as identifiers. Appendix B summarizes the 
features of each data source. 
 
B-2-2-1. Patient survey 

The patient survey (PS), an repeated 
administrative cross-sectional survey, collects 
data on individual-level healthcare use from 
randomly selected medical institutions all over 
Japan. Because the PS is conducted every three 
years, we utilize three rounds of the survey in 
the 1990s (i.e., 1993, 1996, and 1999), when the 
subsidy was drastically expanded.  

The PS comprises two types of surveys on 

healthcare use: outpatient visits and inpatient 
discharges. The outpatient survey collects data 
on all patients who visit randomly selected 
medical institutions in a certain day in October 
of the survey year. The survey provides 
information on days from the previous visit, 
which is equivalent to information on visit 
intervals and which is controlled by children’s 
parents. The inpatient survey collects data on all 
patients who were discharged from randomly 
selected medical institutions during September 
of the survey year. This survey contains 
information on hospital stay length, which is 
most likely to depend on a physician’s decision. 
Further, the inpatient survey includes patients’ 
outcomes as evaluated by a physician. A 
physician assesses patients’ outcomes at 
discharge according to five levels (i.e., cured, 
lightened, unchanged, worse, and dead) 
compared to the time of admission. The PS also 
includes individual demographic characteristics, 
including age, gender, birth month, residential 
municipality, and medical institution identifiers, 
which allows us to include medical institution 
fixed effects. 

We use only observations for patients who 
need medical treatment, excluding visits for 
preventive care, such as health checkups and 
vaccinations, because these visits are not 
covered by public health insurance or the 
subsidy. We also exclude both outpatients and 
inpatients who suffered external accidents, such 
as traffic accidents, for the same reason. Further, 
to exclude unusually long hospital stays, we 
limit the inpatient data to individuals 
hospitalized for at most three months. This 
exclusion is reasonable because only 1.1% of 
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admissions in our data last for more than three 
months. 
 
B-2-2-2. Statistics of Medical Care Activities in 
Public Health Insurance  

The Statistics of Medical Care Activities 
(SMCA) provide annual claim data collected 
during May from randomly selected medical 
institutions throughout Japan. We use the data 
from 1992 to 2001. The SMCA provides data on 
monthly spending; demographic characteristics, 
including age and gender; and the municipality 
where the care-providing medical institution is 
located. Because the SMCA provides claim data 
on medical care covered by public health 
insurance, patients who received uninsured care, 
such as health checkups and immunizations, are 
not contained in the original data.  

Unfortunately, unlike in the PS, patients’ 
residential municipalities are not available in the 
SMCA. Thus, we simply assume that a patient 
resides in the municipality in which the medical 
institution is located. This assumption is 
reasonable because an examination of the 
validity of this assumption using the PS data 
indicated that 88% of children visited a medical 
institution in their residential municipalities. The 
inpatient data, however, indicate that 74% of 
children are hospitalized at a medical institution 
in their residential municipalities. 
 
B-2-2-3. Comprehensive Survey of Living 
Conditions  

The Comprehensive Survey of Living 
Conditions (CSLC), a prevalent nationally 
representative survey of randomly selected 
households, is conducted to investigate the 

health and socio-economic status of the Japanese 
population. One of the biggest advantages of 
using the CSLC is that we can observe the 
overall treatment effects of the subsidy on the 
entire population because this survey reflects all 
children, regardless of their use of medical 
treatments, whereas above two data sources (i.e., 
the PS and the SMCA) include only those who 
use medical treatments. Because the CSLC is 
conducted every three years, we use the rounds 
of the survey conducted in 1992, 1995, 1998, 
and 2001. The CSLC surveys healthcare use and 
various health-related statuses of all members of 
the randomly selected households, including (1) 
whether an individual currently uses outpatient 
care, (2) whether he/she is currently 
hospitalized, (3) whether he/she had any 
subjective symptom of any illness in the past 
few days, and (4) the type of symptoms. Parents 
are required to answer the questions on behalf of 
children aged six years or under. The CSLC also 
contains individual demographic characteristics, 
including age, gender, and birth month, and 
household characteristics, such as the number of 
household members, home ownership, and 
residential municipality. 

We exclude households who receive public 
assistance owing to low incomes because such 
households are fully supported by medical 
assistance. They therefore receive all types of 
healthcare with no out-of-pocket payments and, 
thus, are not subject to the subsidy, as stated in 
Section 2. Further, we restrict the sample to 
children who live with their both parents because 
some municipalities provide public assistance to 
children from single-parent household, and such 
children are not subsidized for the same reason 
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as described above.  
One problem with the CSLC is that we cannot 

identify which households reside in each of the 
23 specified districts in the Tokyo Metropolis. 
Thus, for these households, we assign the 
individual data from the CSLC to the subsidy 
status with 1994 as the year of subsidy 
introduction for children aged three years or 
under. The eligibility age then increases to all 
children under four years of age in 1998 (further 
expanded to under seven years of age in 2001) in 
the Tokyo Metropolis as a whole. We do so 
because, in 1994, all 23 specified districts 
offered the subsidy for children under the age of 
three years, and all of them expanded the 
maximum eligibility age to four and seven years 
at the youngest in 1998 and 2001, respectively 
(see Table 1).   
 
B-2-2-4. Vital Statistics  

The Vital Statistics (VS) include various 
information about all individuals who died in 
Japan. The data include the exact date of death, 
age, and residential municipality at the time of 
death. We calculate yearly mortality rate by age 
and municipality as follows. First, we extract 
children aged six or under who died in 1990, 
1995, and 2000, excluding deaths due to external 
accidents, such as traffic accidents. Next, we 
aggregate the number of deaths by age and 
municipality. Then, we calculate the total 
population by age and municipality in 1990, 
1995, and 2000 from the Census, which is a 
mostly nationwide survey conducted every five 
years by the Ministry of Internal Affairs and 
Communications. Finally, merging these two 
datasets by age, municipality, and survey year, 

we calculate yearly mortality rates for children. 
 
B-2-3. Descriptive statistics 

Table 2 summarizes the descriptive statistics 
of the outcome variables from each survey. 
Panel A describes the PS and indicates that the 
mean days from the previous outpatient visit, 
which represents the frequency of outpatient 
care use, is 21.60 days, and that 47% of children 
are subsidized. The mean length of a hospital 
stay is 8.96 days, and 11% of child patients were 
discharged as cured. Note that this discharged 
outcome is evaluated by a physician and, thus, 
represents the objective health status of a patient. 
Panel B summarizes monthly spending as 
collected by the SMCA. Children spend JPY 
8.27 and 84.60 thousand (about USD 82.7) per 
month on outpatient and inpatient care, 
respectively. Note that these numbers reflect the 
total amounts paid to medical institutions by 
patients and insurers. Panel C reports the basic 
statistics from the CSLC. On average, 20% and 
0.4% of children currently use outpatient care 
and inpatient care, respectively, and 24% of 
children have some subjective symptoms. Panel 
D, reflecting the VS, shows that the average 
mortality rate is 0.81 per 1,000 children. The 
mortality rate among this age group is extremely 
low, but it is somewhat higher in infants aged 
zero, at approximately 4.24 per 1,000 infants. 

Figure 1 plots the time series of the fraction of 
subsidized children in our sample from the 
SMCA. In this figure, it is clear that the subsidy 
has expanded rapidly over time. For example, 
only 12% of children aged six years or under 
were subsidized in 1992, the beginning of the 
sample period, but that number expanded to 69% 
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of children by 2001. Furthermore, the figure 
shows that the coverage is remarkable in young 
children. All infants aged zero and one years in 
the sample are subsidized as of 1997. 

Figure 2 provides time series data for the raw 
means of major outcome variables in our sample 
by subsidy status. This figure already shows 
interesting patterns. In Panel A of Figure 2, the 
days from the previous visit is less for 
subsidized children than for non-subsidized 
children, implying that subsidized children use 
outpatient care more frequently. Further, they 
spend more on healthcare than non-subsidized 
children do. In Panel B of Figure 2, subsidized 
children have longer hospital stays than non-
subsidized children have. This difference is 
larger for hospitalizations with surgery. Panel C 
of Figure 2 plots differences in health outcomes 
by subsidy status. Subsidized children have a 
higher probability of a cured outcome at 
discharge than non-subsidized children have. In 
addition, a lower proportion of subsidized 
children have subjective symptoms. Although 
these figures illustrate simple means and do not 
control for individual characteristics, the main 
results from the regression analysis below are 
similar. In addition, these plots can be 
interpreted as the causal effect of the subsidy for 
free healthcare under the assumption that, in the 
absence of the subsidy, the improvement of 
healthcare use and outcomes would not have 
been systematically different in subsidized and 
non-subsidized children. 

Figure 3 shows the results based on an event 
study of changes in major outcomes to provide a 
better view of the dynamic effects. In this figure, 
we plot the raw means and 95% confidence 

intervals of major outcome variables before and 
after the change in the subsidy status. Panel A 
indicates a change in days from previous visits. 
We can see that visit intervals are shorter after 
the introduction of the subsidy, particularly 
within 12 months, although they gradually return 
to their pre-subsidy levels. Panel B shows 
changes in hospital stay length, implying that 
stay length remains at almost the same level for 
12 months after the introduction of subsidy, 
although it becomes slightly longer 18 months 
after the introduction. However, we observe no 
noticeable change, unlike in the case of 
outpatient use, suggesting that the effect of the 
subsidy might be limited for inpatient use. Panel 
C shows the results for the subjective symptom 
of a cough, which is the most prevalent symptom 
for children, and implies that the probability of a 
cough decreases after the implementation of the 
subsidy, especially within six months. This 
probability somewhat increases after 12 months, 
decreases again after 18 months, and persists 
after that. 
 
B-2-4. Identification strategy 

We estimated the following four types of 
equations using individual-level data for 
Equations (1) and (2), hospital/clinic-level 
aggregated data for Equation (3), and municipal-
level aggregated data for Equation (4) to 
investigate the effect of free healthcare for 
children on their healthcare use and outcomes. 
We utilized the unique variations in subsidy 
eligibility across residential municipality, age, 
and time of introduction: 
 
𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛼𝛼0 + 𝛼𝛼11[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 +
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𝑋𝑋𝑖𝑖,𝑡𝑡𝛼𝛼2 + 𝛿𝛿ℎ + 𝜇𝜇𝑚𝑚 + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑖𝑖,𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡      
                                (1) 
𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛼𝛼0 + 𝛼𝛼11[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 +
𝑋𝑋𝑖𝑖,𝑡𝑡𝛼𝛼2 + 𝜇𝜇𝑚𝑚 + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑖𝑖,𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡     (2) 
𝑌𝑌𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛼𝛼0 + 𝛼𝛼11[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝛾𝛾𝑎𝑎 +
𝜇𝜇ℎ + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡            (3) 
𝑌𝑌𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛼𝛼0 + 𝛼𝛼11[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚 +
𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡       (4) 
 
where 𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡 is a dependent variable that 
represents healthcare use and outcomes (i.e., 
days from previous visits, days of hospital stay, 
the probability of being cured at discharge from 
the PS, and monthly spending from the SMCA) 
for child 𝑆𝑆 of age a at hospital ℎ living in 
municipality 𝑚𝑚 in survey year 𝑡𝑡 in Equation 
(1). Second, because we cannot identify which 
hospital is used by an individual child from the 
CSLC, 𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 in Equation (2) is the probability 
of using outpatient/inpatient care and of having 
subjective symptoms, such as a fever, a cough, 
wheezing, nasal discharge, itchy eyes, tinnitus, 
toothache, or rash, from the CSLC for child 𝑆𝑆 of 
age a living in municipality 𝑚𝑚 in survey year 
𝑡𝑡. Third, in Equation (3), 𝑌𝑌𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡 represents the 
logarithm value of the number of first and repeat 
visits for outpatients/inpatients (from the PS) of 
age a at hospital ℎ located in municipality 𝑚𝑚 
in survey year 𝑡𝑡. Finally, in Equation (4), 𝑌𝑌𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 
represents the mortality rate (from the VS) for 
individuals of age a, in municipality 𝑚𝑚 in 
survey year 𝑡𝑡.  

Regardless of the type of data, the key 
variable, 1[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡, is a dummy 
indicating whether healthcare is subsidized. This 
variable depends on the maximum subsidy 
eligibility age a in municipality 𝑚𝑚 in survey 

year 𝑡𝑡. 𝑋𝑋𝑖𝑖,𝑡𝑡 is a vector of individual-level 
control variables, such as gender, birth month, 
age, and type of insurance. We included 
different control variables by data source, a full 
list of which is provided in Appendix A. We also 
included hospital fixed effects, 𝛿𝛿ℎ; municipal 
fixed effects, 𝜇𝜇𝑚𝑚; and survey year fixed-effects, 
𝜏𝜏𝑡𝑡. However, we note that Equations (2) and (4) 
do not contain hospital fixed effects, as we 
cannot identify specific hospitals. Further, we 
included a municipality-specific trend, 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡, 
which is the interaction of the municipality and 
survey year fixed effects, to control for time-
varying unobserved factors correlated with 
healthcare use and outcomes by municipality 
level. The standard errors were two-way 
clustered on municipality and age. 

Similar to Equations (1), (2), and (4), to 
estimate the age-specific effect of the subsidy, 
we estimated following three equations: 
 
𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛽𝛽0 + ∑ 𝛽𝛽𝑎𝑎�1[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 ×6

𝑎𝑎=0

1[𝐴𝐴𝐴𝐴𝑆𝑆 𝑎𝑎]� + 𝑋𝑋𝑖𝑖,𝑡𝑡𝛽𝛽2 + 𝛿𝛿ℎ + 𝜇𝜇𝑚𝑚 + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 +
𝜀𝜀𝑖𝑖,𝑎𝑎,ℎ,𝑚𝑚,𝑡𝑡      (5) 
𝑌𝑌𝑖𝑖,𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛽𝛽0 + ∑ 𝛽𝛽𝑎𝑎�1[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑚𝑚,𝑎𝑎,𝑡𝑡 × 16

𝑎𝑎=0

[𝐴𝐴𝐴𝐴𝑆𝑆 𝑎𝑎]� + 𝑋𝑋𝑖𝑖,𝑡𝑡𝛽𝛽2 + 𝜇𝜇𝑚𝑚 + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑖𝑖,𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡  
        (6) 
𝑌𝑌𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡 = 𝛽𝛽0 + ∑ 𝛽𝛽𝑎𝑎�1[𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆𝑆]𝑚𝑚,𝑎𝑎,𝑡𝑡 × 16

𝑎𝑎=0

[𝐴𝐴𝐴𝐴𝑆𝑆 𝑎𝑎]� + 𝜇𝜇𝑚𝑚 + 𝜏𝜏𝑡𝑡 + 𝜋𝜋𝑚𝑚,𝑡𝑡 + 𝜀𝜀𝑎𝑎,𝑚𝑚,𝑡𝑡   (7) 
 
where 1[𝐴𝐴𝐴𝐴𝑆𝑆 𝑎𝑎] is a dummy that takes the 
value of one if a child is of age a. The other 
variables are the same as in Equation (1). We 
estimated the above equations using ordinary 
least squares. 
 
C．研究結果  
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C-1. Effect on outpatient use 
We first present results for the effect of the 

subsidy on the use of outpatient services. Table 4 
reports the estimates for days from previous visit 
(column (1)), the number of patients (columns 
(2)-(4)), monthly spending (column (5)), and the 
probability of using outpatient care (column (6)). 
We report the estimated coefficient of α_1, 
derived from Equations (1)-(3), which represents 
the difference between subsidized children, who 
do not need to pay any of the cost, and non-
subsidized children, who pay 30% of the total 
cost.  

The point estimate in column (1) of Table 3 
shows that the subsidy shortened visit intervals 
by 3.0 days, suggesting that subsidized children 
use outpatient care more frequently than those 
without subsidies. As the mean value for non-
subsidized children is 22.46 days, the subsidy 
shortens outpatient intervals by 13%. Column 
(2) reports the result of the aggregated number 
of patients by medical institution and child’s 
age. We do not find statistically significant 
differences. Columns (3) and (4) represent the 
results of regressions for the aggregated number 
of patients by first and repeat visits, respectively. 
Interestingly, although the estimate for first 
visits is not statistically significant, the estimate 
for repeat visits is significant. The number of 
patients with repeat visits increased by 5.7% due 
to the subsidy. These results suggest that the 
subsidy might encourage children with diseases 
to use healthcare services more frequently, 
whereas the moral hazard of healthy children 
using unnecessary outpatient care is less likely to 
occur. Column (5) reveals that the monthly 
spending for subsidized children increased by 

JPY 517 (approximately USD 5.17) compared to 
those without the subsidy. This estimate 
corresponds to a 6.8% increase from the mean 
value for non-subsidized children, which is JPY 
7,525 (USD 75.25). Finally, we examine the 
effect on the probability of using outpatient care. 
Although the above three measures (i.e., days 
since previous visits, the number of patients, and 
monthly spending) from the PS and SMCA are 
observed only for those who use medical 
treatment, the probability of using outpatient 
care can be examined, as the CSLC surveys the 
entire child population regardless of the use of 
outpatient care. Column (6) shows that we find 
no significant difference between subsidized and 
non-subsidized children. This result might be 
consistent with the result for the number of 
patients, which is statistically significant only for 
repeat visits. Because the CSLC does not 
identify first or repeat visits, and, thus, the 
outpatient dummy equals one for a repeat 
patient, it does not change even if only repeat 
visits increase.  

Panel A of Figure 4 demonstrates the age-
specific effect, which includes the interaction of 
subsidy status with age (baseline: age six), as 
presented in Equations (5), (6), and (7). We find 
that the size of the effects tends to be larger for 
young children, particularly among infants aged 
zero and one years. Specifically, visit intervals 
for subsidized infants aged zero and one years 
were shortened by 7.8 and 6.9 days compared to 
non-subsidized children aged six years, which is 
significant at the 10% level. Considering that the 
mean visit interval of non-subsidized children is 
22.5 days, this effect is considerably large. As 
for monthly spending, subsidized infants aged 
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zero and one years spend more than JPY 2,387 
(USD 23.87) and JPY 2,161 (USD 21.61), 
respectively, on medical care compared to non-
subsidized children aged six years. This result 
corresponds to an approximate increase of 30% 
from the mean value for non-subsidized 
children, which is JPY 7,525 (USD 75.25). 
Further, the probability of using outpatient 
services is higher for younger children. 
Specifically, that for infants under the age of one 
is 6.3 percentage points higher than that for 
children aged six. 

In sum, we find significant effects on various 
measures conditional on healthcare use. These 
results suggest that the subsidy encourages 
children who have already used outpatient care 
for any diseases to visit physicians more 
frequently. However, we find no significant 
effects for overall child population. Further, we 
observe no significant difference in the number 
of patients’ first visits. These results imply that 
even if child patients receive zero cost-sharing 
for healthcare, the moral hazard that healthy 
children use unnecessary healthcare services 
rarely occurs. 
 
C-2. Effect on inpatient use 

In this subsection, we turn our focus to the use 
of inpatient care. Unlike outpatient services, to 
which patients have free access and no 
restrictions on the number of visits, a physician’s 
decision is required for inpatient services. Thus, 
we can observe supply-side behavioral responses 
to changes in patients’ cost-sharing.  

First, column (1) of Table 4 reports the effect 
of the subsidy on the length of a hospital stay, 
which represents the intensity of care. We find 

no significant effect, suggesting that physicians 
do not hospitalize children for longer even if 
patients’ cost-sharing is zero. Column (2) shows 
the result for the aggregate number of patients 
by hospital and children’s age. We find no 
significant effect, implying that even if patients’ 
cost-sharing is zero, physicians do not provide 
unnecessary inpatient care. Column (3) 
represents the estimate for monthly spending. As 
for the above two measures, we find no 
significant effect. 

We examine the effect on the probability of 
using inpatient care based on the CSLC, which 
surveys the entire child population regardless of 
the use of inpatient care. Further, inpatient status 
is one of reliable measures for objective health 
status because a physician’s decision based on 
the results of an examination is required. 
Previous studies find that access to primary care 
reduces preventable inpatient care in general 
populations (Chandra et al. 2010; Kolstad and 
Kowalski 2012). As shown in Column (4) of 
Table 5, we find no significant difference in 
hospitalization status between subsidized and 
non-subsidized children. In summary, these 
results suggest no significant effect on inpatient 
use in general.  

Panel B of Figure 4 plots the age-specific 
effect on inpatient use. As shown in the figure, 
we find that the younger the children are, the 
longer the hospital stay length is for patients 
who are hospitalized with surgery. Subsidized 
infants aged zero years stay 3.8 days longer in 
hospitals than non-subsidized children aged six 
years do. However, we observe no significant 
differences by age for children who were 
hospitalized without surgery. These results 
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suggest that the implementation of the subsidy 
leads to more careful treatments for younger 
children hospitalized with serious diseases. For 
the inpatient dummy, we find that the probability 
of being hospitalized for children aged one to 
four years is one percentage point lower than 
that for children aged six years. This result 
suggests that access to primary care reduces 
preventable inpatient care in this age group. 
 
C-3. Effect on subjective health 

Turning now to the effect on health, we 
investigate whether free healthcare improves 
children’s health statuses. Again, our main focus 
is on comparing outcomes for subsidized and 
non-subsidized children before and after the 
introduction of subsidies. We first present results 
for subjective health, that is, the probability of 
having symptoms as measured by parents. 
Subjective health status is one of the standard 
measures of health status that are likely to 
provide useful predictions of future physical 
health status (Idler and Benyamini 1997). 
Previous studies find that good subjective health 
leads to fewer future hospitalizations (Nielsen 
2015). 

Table 5 reports the estimates on the 
probability of having various symptoms. We 
find that subsidized children are less likely to 
have fevers, coughs, and nasal discharge 
compared with non-subsidized children, 
suggesting that the subsidy improved children’s 
subjective health, as measured by parents. In 
particular, the probability of having a cough, the 
most prevalent symptom in this age, decreased 
by 3.8 percentage points. Considering that the 
mean value of that for non-subsidized children is 

12%, this effect is considerably large. However, 
we find no significant effects on the probability 
of wheezing, which might be associated with 
asthma; itchy eyes; tinnitus; toothache; and rash. 
Although we only observed significant effects 
for minor symptoms, it we can infer that the 
benefits from decreases in children’s subjective 
symptoms might translate into further benefits, 
such as an increase in the labor supply of 
parents. For example, if parents view their 
children as having better subjective health, they 
might have lower rates of absenteeism in the 
workplace. 

Furthermore, Panel A of Figure 5 plots the 
age-specific results for cough, the most prevalent 
symptom at this age, and wheezing, which might 
be associated with asthma. We find that 
subsidized children aged one and two years have 
lower probabilities of these symptoms compared 
to non-subsidized children aged six years. In 
particular, subsidized children aged one year 
have a 4.1 and 2.8 percentage points lower 
presentations of cough and wheezing, 
respectively. Considering that this age group has 
a lower probability of hospitalization (Panel B of 
Figure 4), it is likely that the subsidy causes 
parents to bring their children to physicians at 
earlier disease stages, preventing more serious 
and costly treatments. 
 
C-4. Effect on objective health  

We also examined the effect on objective 
health status. Column (1) of Table 6 reveals the 
effect on discharge outcomes as assessed by a 
physician. Physicians assess patients’ outcomes 
at discharge in five stages (i.e., cured, lightened, 
unchanged, worse, and dead) relative to the time 
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of admission. The dependent variable is a 
dummy variable that takes a value of one if a 
child patient was discharged as cured. We 
observe no significant effect on discharge 
outcomes, suggesting that the subsidy does not 
lead to an improved health status of hospitalized 
children. Further, Column (2) reports the effect 
on the mortality rate, which is another objective 
measure of health status. Similarly, we find no 
significant change in the mortality rate due to the 
subsidy. 

Further, as shown in Panel B of Figure 5, 
which describes age-specific effects, we only 
observe a significant improvement in health 
status for infants aged zero years. Subsidized 
infants aged zero years have a 5.3% higher 
probability of a cured outcome at discharge 
compared to non-subsidized children aged six 
years. In addition, their mortality rate is lower by 
0.79 per 1,000 children. In summary, although 
we find no significant effect on overall objective 
health, the subsidy leads to improved health 
status only for infants aged zero years. 
 
C-5. Robustness checks  
C-5-1. Common trends 

In our DID estimates, we assumed that, in the 
absence of the subsidy, healthcare use and health 
outcomes would not have been systematically 
different for subsidized and non-subsidized 
children. To check the validity of this 
assumption, we conducted the following 
supplementary analyses. 

We first investigated whether the outcome 
variables exhibited different trends before the 
subsidy was introduced. If children living in 
municipalities that introduced the subsidy early 

were already on an upward trajectory in 
healthcare use and health outcomes, we might 
overestimate the effect of the subsidy. To this 
end, using observations from the late 1980s, 
when the subsidy was not yet introduced in most 
municipalities, we estimated the placebo effect 
by assuming the introduction of the subsidy 
occurred five to seven years earlier than the 
actual year. As shown in Table 7, in general, 
these estimates are not statistically significant, 
suggesting that the pre-subsidy trends in 
healthcare use and health outcomes were similar 
for children living in municipalities with early 
and late introductions of the subsidy.  

We then examined the trends following the 
implementation of the subsidy by utilizing 
amendments of the eligible age in each 
municipality. We restricted the samples to 
subsidized children and allocated the placebo 
effects to children who were subsidized before 
the eligible age amendments. Thus, we reviewed 
the post-subsidy introduction trends of outcome 
variables by comparing children who were 
originally subsidized to those who were newly 
subsidized by the amendment. Table 8 indicates 
that the effects of the subsidy on healthcare use 
were not significantly different, suggesting that 
the post-subsidy introduction trends were similar 
for the originally and newly subsidized groups 
by. These results imply that the effects remained 
constant after the implementation of the subsidy. 
 
C-5-2. Effect on non-covered treatments 

As stated in Section 2, the subsidy is only 
subject to medical treatments covered by public 
insurance, and we investigated these treatments 
in the main analysis. Here, we estimate the effect 
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on treatments that were not covered by the 
subsidy, such as health checkups, immunization, 
and injuries from traffic accidents. Further, we 
include individuals who received public 
assistance owing to low incomes. If we find 
significant effects of the subsidy on these non-
covered treatments, our main results are likely 
biased estimates including some other effects. 
Table 9 reports the results on the non-covered 
use of healthcare services. As shown in the table, 
we find no significant effects, suggesting that we 
have no concerns regarding biases caused by 
other effects besides the subsidy. 
 
C-5-3. Migration 

Another concern is whether households with 
children move to municipalities that offers 
generous subsidies. If migrant households with 
eligible children increase in such municipalities 
and if these households have unobservable 
biased attributes (for example, if they are more 
interested in their children’s health and are 
working to improve it), the estimated effects of 
the subsidy may be biased. To alleviate this 
concern, we examined the effect of the subsidy 
implementation on the number of migrant 
households. To this end, we calculated the 
aggregate number of migrant households by 
children’s age and municipality from 1990 and 
2000 census data. We then estimated Equation 
(1), taking outcome variable as the number of 
migrant households. Table 10 reports the result, 
indicating that migrant households with children 
who are eligible for the municipality’s subsidy 
increased by approximately 8% (108.59 out of 
1,362.70 households); however, this result is not 
significant. 

 
D．考察 
D-1. Price elasticity 

Based on our estimates, we calculated the 
price elasticity of the demand for healthcare 
among children. As stated in Section 2, the 
Japanese healthcare system provides a non-
discriminatory environment for calculating price 
elasticity, with no price discrimination by 
providers, because the national government 
determines the fixed fee for each medical 
activity. Hence, patients only need to pay a fixed 
amount regardless of their insurance type. This 
property enables us to assume that changes in 
healthcare use originate only from quantity 
controls rather than from price controls. 

Based on our result for outpatient care use, as 
measured by visit intervals, the number of 
patients, and monthly spending, we calculated 
the semi-arc elasticity following Brot-Godberg 
et al. (2017).  We find that the semi-arc 
elasticity for children aged six years or under in 
Japan ranges from approximately -0.21 to -0.46. 
These numbers are slightly less than those found 
by previous studies, which range between -0.49 
and -0.63 for children aged seven to fourteen 
years in Japan (Iizuka and Shigeoka 2018) and 
between -0.36 and -0.42 for children aged seven 
years in Sweden (Nillson and Paul 2018). 
Further, it is considerably less than the range of -
2.11 to -2.26 that was calculated from the 
RAND HIE for adults (Brot-Godberg et al. 
2017). In summary, our study suggests that the 
price elasticity of the demand for healthcare is 
less for children than for adults. 
 
D-2. Cost-benefit analysis 
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Another important interpretation of our 
finding considers the costs and benefits of the 
subsidy. We first calculated the cost of the 
subsidy per saved child. According to our 
estimates, the subsidy increases monthly 
outpatient spending for infants aged zero years 
by JPY 2,387 (about USD 23.87) and reduces 
their mortality rate by 0.8 per 1,000 children. 
This result implies that the annual cost per saved 
life is approximately JPY 36 million (USD 0.36 
million), which is somewhat less than the 
previously estimated value of USD 1.61 million 
that resulted from Medicaid expansions in the 
United States (Currie and Gruber 1996).  

The statistical value of a life calculated by 
previous studies generally exceeds our estimated 
cost of saving a child’s life through the subsidy. 
For example, Itaoka et al. (2007) estimated the 
willingness to pay for reductions in the mortality 
risk through environmental policies, suggesting 
that the value of a Japanese adult’s life ranges 
from JPY 103 to 344 million (approximately 
USD 1.03 to 3.44 million). However, this 
calculation does not include improvements in 
subjective health. Integrating these aspects, our 
study suggests that the introduction of the 
subsidy yields an acceptable cost-benefit ratio to 
policy makers. 
 
E. 結論 

It is recognized that investments in child 
health can affect various adult outcomes, and, 
thus, many developed countries provide health 
insurance with generous coverage for children. 
However, past studies on the effect of such 
generous health insurance predominantly focus 
on adults or the elderly, and surprisingly little is 

known about children. In this study, we 
examined the comprehensive effect of free 
healthcare for preschool-age children on 
healthcare use and health outcomes. We utilized 
the unique variations in eligible age and the 
timing of the subsidy introduction across 
municipalities in Japan.  

We found that the free healthcare subsidy for 
children significantly increased outpatient use, 
as measured by visit intervals, the number of 
repeat patients, and monthly spending. The size 
of the effects tends to be larger for young 
children, particularly among infants aged zero 
and one years. However, we found little 
evidence of an increase in inpatient use under 
the subsidy. We found a significant increase in 
the length of a hospital stay only for infants aged 
zero who were hospitalized with any surgery. 
We also found that the subsidy significantly 
decreased the probability of having subjective 
symptoms—especially fever, cough, and nasal 
discharge. Further, the mortality rate for infants 
aged zero decreased by 0.79 per 1,000 
individuals. In summary, our study suggests that 
free healthcare improves children’s healthcare 
use as well as health outcomes, whereas its 
effect on health outcomes is limited for adults or 
the elderly, as shown by previous studies. 

This study is subject to several limitations, 
which are left for future research. First, we focus 
only on the effect on children’s outcomes. 
Considering that the subsidy aimed not only to 
improve children’s health but also to support 
young parents with children, it may affect 
various parental outcomes, such as financial 
stress and health status. In particular, it seems 
likely that benefits from improvements in 
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children’s subjective health might translate into 
an increase in labor supply of parents (Baker et 
al. 2008; Bick 2016). For example, if parents 
view their children as having better subjective 
health, they might have lower rates of 
absenteeism in the workplace.  

Second, although we mainly concentrated on 
the demand side responses to free healthcare, 
examining the effect on the supply side is 
important as well. Because the subsidy increases 
the number of outpatients, it may provide 
incentives for physicians to migrate to 
municipalities adopting generous subsidies. 
Considering that the number of pediatric 
hospitals in Japan has been decreasing recently 
due to a decline in the total fertility rate, such 
migration may contribute to significant 
improvements in access to healthcare services 
for children. 

Finally, in this study, we restricted the 
analysis to urban areas due to data availability. It 
is difficult to collect subsidy status information 
in rural areas because most municipalities in 
these areas do not publish their municipal 
council minutes on their homepages. 
Considering that parental attributes, such as 
incomes, education levels, and types of job, are 
different in urban and rural areas, these 
differences likely lead to even larger differences 
in responses across regions. 
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Figure 1. Time series of the fraction of subsidized children 

 
Notes: The full sample from the SMCA is used. The unit of observation is an individual child. 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 

0

0.2

0.4

0.6

0.8

1

1992 1993 1994 1995 1996 1997 1998 1999 2000 2001

Fr
ac

tio
n 

of
 su

bs
id

iz
ed

 c
hi

ld
re

n

Year

<=age 1 <=age 3 <=age 6



- 101 - 
 

Figure 2. Time series of major outcome variables by subsidy status 
 

A. Outpatient use 
Days from previous visit               Monthly spending (in JPY 1,000) 

  
B. Inpatient use 

Days of hospital stay with surgery         Days of hospital stay without surgery 

  
C. Health 

Cough                       Cured outcome at discharge               

 
Notes: The main sample is used. The unit of observation is an individual child. 
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Figure 3. Event study 
 

A. Days from the previous visit                B. Days of hospital stay                         C. Cough 

 
Notes: The main sample is used. The solid lines indicate the means of each outcome variable. The dotted lines indicate the 95% confidence intervals. 
 

 
 
 
 
 
 
 
 
 
 

5
10
15
20
25
30
35
40

-18 -12 -6 0 6 12 18 24 30

M
ea

n

Month from the change of subsidy status

5

7

9

11

13

-12 -6 0 6 12 18 24 30

M
ea

n

Month from the change of subsidy status

0

0.05

0.1

0.15

0.2

0.25

-12 -6 0 6 12 18 24 30

M
ea

n

Month from the change of subsidy status



- 103 - 
 

Figure 4. Effect on healthcare use by age 
 

A. Outpatient use 
Days from previous visit              Monthly spending (in JPY 1,000)                  Outpatient dummy                  

 
B. Inpatient use 

Days of hospital stay                  Monthly spending (in JPY 1,000)                   Inpatient dummy 

 
 
Notes: The sold lines represent the estimates of 𝛽𝛽𝑎𝑎 for each age (baseline: age six) derived from Equation (2). The dotted lines are 95% confidence intervals. 
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Figure 5. Effect on health outcomes by age 
 

A. Subjective symptoms 
Cough                              Wheezing 

 
 

B. Objective health 
Cured outcome at discharge            Mortality rate (per 1,000 children)

Notes: The sold lines represent estimates of 𝛽𝛽𝑎𝑎 for each age (baseline: age six) derived from 
Equation (2). The dotted lines are 95% confidence intervals. 
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Table 1. Evolution of the subsidy by municipality 
 ’70s ’91 ’92 ’93 ’94 ’95 ’96 ’97 ’98 ’99 ’00 ’01 
23 specified districts in Tokyo 

Chiyoda    4  6       
Chuo    2  6       
Minato    2   6      
Shinjuku  2   6        
Bunkyo   1      6    
Taito    3   6      
Sumida     2  6      
Koto    2   6      
Shinagawa    1 2    5 6   
Meguro    2     4 6   
Ota   1  2  6      
Setagaya   1  2  6      
Shibuya     2    4 6   
Nakano 1   3     4 6   
Suginami    2     6    
Toshima    2   6      
Kita    2     6    
Arakawa   2   6       
Itabashi     2  6      
Nerima    2    6     
Adachi    2     6    
Katsushika     3   6     
Edogawa     3  6      

10 government-designated cities 
Sapporo 0     1     2  
Sendai 2            
Yokohama      0 2   3   
Kawasaki 0     2    3   
Nagoya 0    2      3  
Kyoto    1      2   
Osaka    0   2 3   4 5 
Kobe 0    2       5 
Hiroshima 0    1    2   3 
Fukuoka 2            

Notes: This table shows the timing of the subsidy introduction and changes in eligibility age for each 
municipality. The numbers in the table represent the maximum eligible age. For example, Chiyoda 
introduced the subsidy for children aged four years or under in 1993. Then, it was expanded to children 
under six years of age in 1995. Although the month and year of the introduction of the subsidy differs 
across municipalities, we report only the year of introduction to save space. See Appendix A for details, 
including the month and year of introduction by municipality.



- 106 - 
 

Table 2. Descriptive statistics Mean S.D. 

Panel A: from the PS   

Outpatient (N=14,034)   

Days from previous visit 21.604  37.669  

Subsidized 0.468  0.499  

Inpatient (N=18,600)   

Days of hospital stay 8.961  10.750  

Subsidized 0.634  0.482  

Panel B: from the SMCA    

Outpatient (N=26,564)   

Monthly spending (in JPY 1,000) 8.272  7.526  

Subsidized 0.496  0.500  

Inpatient (N=2,938)   

Monthly spending (in JPY 1,000) 84.603 65.428 

Subsidized 0.711 0.453 

Panel C: from the CSLC (N=18,093)   

Outpatient dummy 0.203  0.402  

Inpatient dummy 0.004 0.065 

Subjective symptoms     

Fever 0.050  0.218  

Cough 0.114  0.318  

Wheezing 0.032 0.177 

Nasal discharge 0.120 0.325 

Itchy eyes 0.001  0.024  

Tinnitus 0.001 0.025 

Toothache 0.008 0.089 

Rash 0.040 0.195 

Subsidized 0.347  0.476  

Panel D: from the VS (N=698)   

Mortality rate (per 1,000 individuals) 0.810  1.556  

Subsidized 0.448  0.498  

Notes: This table reports descriptive statistics for the main sample. Here, to save space, we report only 
the means and standard deviations of outcome variables and the key variables. See Appendix C for more 
details, including a full list of control variables.
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Table 3. Effect on outpatient 
use 

Days from the  ln (number of patients)  Monthly   Outpatient  

 previous visit  All  First visit  Repeat visits  spending  dummy 

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6) 

Subsidized -2.997**  0.036   0.046   0.057*   0.517***  0.002  

 (1.363)   (0.027)   (0.034)   (0.030)   (0.197)   (0.009)  

Hospital fixed effects X  X  X  X  X   

Municipality fixed effects X  X  X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X  X  X 

R2 0.110   0.411   0.119   0.332   0.109   0.012  

Sample size 9,664  6,198  2,891  4,854  26,564  17,792 

Data source PS  PS  PS  PS  SMCA  CSLC 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). The standard errors are two-way clustered at the municipality 
and age levels. *** indicates p< 0.01, ** indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 4. Effect on inpatient use Days of 
hospital stay 

 ln (N of 
patients) 

 Monthly 
spending 

 Inpatient 
dummy 

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

Subsidized -0.017   0.058   -3.506   0.002  

 (0.341)   (0.050)   (4.178)   (0.002)  

Hospital fixed effects X  X  X   

Municipality fixed effects X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X 

R2 0.117   0.375   0.491   0.006  

Sample size 18,600  6,823  2,938  17,868 

Data source PS  PS  SMCA  CSLC 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). The standard errors are two-way clustered at the municipality 
and age levels. *** indicates p< 0.01, ** indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 5. Effect on subjective 
health 

Fever  Cough  Wheezing  Nasal 
discharge 

 Itchy eyes  Tinnitus  Toothache  Rash 

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6)  (7)  (8) 

Subsidized -0.015**  -0.038***   -0.003   -0.028***  -0.001   0.000   0.000   -0.001  

 (0.006)   (0.008)   (0.004)   (0.008)   (0.001)   (0.001)   (0.002)   (0.005)  

Hospital fixed effects                

Municipality fixed effects X  X  X  X  X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X  X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X  X  X  X  X 

R2 0.009   0.014   0.006   0.016   0.005   0.004   0.011   0.005  

Sample size 17,868  17,868  17,868  17,868  17,868  17,868  17,868  17,868 

Mean of no subsidy 0.048   0.121   0.031   0.119   0.001   0.001   0.012   0.038  

Data source CSLC  CSLC  CSLC  CSLC  CSLC  CSLC  CSLC  CSLC 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). The standard errors are two-way clustered at the  
municipality and age levels. *** indicates p< 0.01, ** indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1.. 
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Table 6. Effect on objective health 

 Cured outcome at 
discharge 

 Mortality 
rate 

 (1)  (2) 

Subsidized 0.002   -0.072  

 (0.009)   (0.148)  

Hospital fixed effects X   

Municipality fixed effects X  X 

Year fixed effects X  X 

Municipality-specific trend X  X 

R2 0.320   0.398  

Sample size 18,600  698 

Data source PS  VS 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). 
The standard errors are two-way clustered at the municipality and age levels. *** indicates p< 0.01, ** 
indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 7. Pre-subsidy trends Outpatient use  Inpatient use  Health outcomes 

 Monthly 
spending 

 Outpatient 
dummy 

 Monthly 
spending 

 Inpatient 
dummy 

 Fever  Cough  Mortality 
rate 

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6)  (7) 

Panel A: Five years early              

Placebo 0.026   -0.012   0.285   0.000   -0.012   -0.019**   0.004  

 (0.185)   (0.013)   (6.583)   (0.002)   (0.008)   (0.009)   (0.260)  

Panel B: Six years early              

Placebo -0.131   -0.002   3.604   0.000   0.002   -0.015   0.133  

 (0.197)   (0.012)   (7.171)   (0.002)   (0.007)   (0.010)   (0.208)  

Panel C: Six years early              

Placebo -0.114   -0.003   3.491   0.001   0.008   -0.010   0.222  

 (0.183)   (0.011)   (6.610)   (0.002)   (0.007)   (0.009)   (0.218)  

Hospital fixed effects X    X         

Municipality fixed effects X  X  X  X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X  X  X  X 

Sample size 17,140  10,759  806  10,821  10,821  10,821  459 

Data source SMCA  CSLC  SMCA  CSLC  CSLC  CSLC  VS 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). Standard errors are two-way clustered at the municipality 
and age levels. *** indicates p< 0.01, ** indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 8. Post-subsidy trends Outpatient use  Inpatient use 

 Days from the 
previous visit 

 ln(N of patients)  Days of 
hospital stay 

 ln(N of patients) 

   All  First visit  Repeat visits     

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6) 

Placebo 0.866   -0.024   -0.053   -0.008   -0.575  -0.038 

 (1.909)   (0.043)   (0.062)   (0.044)   (0.710)  (0.052) 

Hospital fixed effects X  X  X  X  X  X 

Municipality fixed effects X  X  X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X  X  X 

R2 0.081   0.415   0.180   0.350   0.1319  0.3236 

Sample size 3,917  2,483  1,151  1,916  10,649  3,775 

Data source PS  PS  PS  PS  PS  PS 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). The standard errors are two-way clustered at the municipality 
and age levels. *** indicates p< 0.01, ** indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 9. Effect on non-covered treatments 

 Outpatient use  Inpatient use 

 Days from 
previous visit 

 ln(N of 
patients) 

 Days of 
hospital stay 

 ln(N of 
patients) 

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

Subsidized 1.500   0.077   3.818   -0.573  

 (11.875)   (0.116)   (2.328)   (0.558)  

Hospital fixed effects X  X  X  X 

Municipality fixed effects X  X  X  X 

Year fixed effects X  X  X  X 

Municipality-specific trend X  X  X  X 

R2 0.151   0.207   0.428   0.032  

Sample size 583  799  4,998  1,487 

Data source PS  PS  PS  PS 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). 
Standard errors are two-way clustered at the municipality and age levels. *** indicates p< 0.01, ** 
indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Table 10. Migrant households 

 (1) 

Subsidized 108.59 

 (86.61) 

Municipality fixed effects X 

Year fixed effects X 

Municipality-specific trend X 

R2 0.962 

Sample size 462 

Mean of no subsidy 1,362.70 

Data source Census 

Notes: The table reports coefficients and standard errors (in parentheses) derived from Equation (1). 
The standard errors are two-way clustered at the municipality and age levels. *** indicates p< 0.01, ** 
indicates p< 0.05, and * indicates p< 0.1. 
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Appendix A. Month and year of the subsidy introduction by municipality and age 

 Age 0 Age 1 Age 2 Age 3 Age 4 Age 5 Age 6 
23 specified districts in Tokyo  

Chiyoda Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-93 Sep-95 Sep-95 
Chuo Apr-93 Apr-93 Apr-93 Oct-95 Oct-95 Oct-95 Oct-95 
Minato Jan-93 Jan-93 Jan-93 Apr-96 Apr-96 Apr-96 Apr-96 
Shinjuku Oct-91 Oct-91 Oct-91 Jan-94 Jan-94 Jan-94 Jan-94 
Bunkyo Oct-92 Oct-92 Oct-92 Oct-98 Oct-98 Oct-98 Oct-98 
Taito Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-96 Apr-96 Apr-96 Apr-96 
Sumida Jan-94 Jan-94 Jan-94 Oct-96 Oct-96 Oct-96 Oct-96 
Koto Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-96 Apr-96 Apr-96 Apr-96 
Shinagawa Apr-93 Apr-93 Jan-94 Apr-98 Apr-98 Apr-98 Nov-99 
Meguro Apr-93 Apr-93 Apr-93 Oct-98 Oct-98 Jun-99 Jun-99 
Ota Oct-92 Oct-92 Jan-94 Jan-96 Jan-96 Jan-96 Jan-96 
Setagaya Aug-92 Aug-92 Jan-94 Dec-96 Dec-96 Dec-96 Dec-96 
Shibuya Jan-94 Jan-94 Jan-94 Oct-98 Oct-98 Nov-99 Nov-99 
Nakano Apr-72 Oct-72 Oct-93 Oct-93 Oct-98 Oct-99 Oct-99 
Suginami Apr-93 Apr-93 Apr-93 Oct-98 Oct-98 Oct-98 Oct-98 
Toshima Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-96 Apr-96 Apr-96 Apr-96 
Kita Jun-93 Jun-93 Jun-93 Oct-98 Oct-98 Oct-98 Oct-98 
Arakawa Oct-92 Oct-92 Oct-92 Oct-95 Oct-95 Oct-95 Oct-95 
Itabashi Jan-94 Jan-94 Jan-94 Oct-96 Oct-96 Oct-96 Oct-96 
Nerima Apr-93 Apr-93 Apr-93 Apr-97 Apr-97 Apr-97 Apr-97 
Adachi Oct-93 Oct-93 Oct-93 Oct-98 Oct-98 Oct-98 Oct-98 
Katsushika Jan-94 Jan-94 Jan-94 Jan-94 Dec-97 Dec-97 Dec-97 
Edogawa Jan-94 Jan-94 Jan-94 Jan-94 Sep-96 Sep-96 Sep-96 
Whole districts Jan-94 Jan-94 Jan-94 Oct-98 Oct-98 Nov-99 Nov-99 

10 government-designated cities  
Sapporo Apr-73 Jan-95 Jan-00     
Sendai Apr-75 Apr-75 Apr-75     
Yokohama Jan-95 Jan-96 Jan-96 Jan-99    
Kawasaki Apr-88 Oct-95 Oct-95 Jan-99    
Nagoya Apr-73 Apr-94 Apr-94 Dec-00    
Kyoto Oct-93 Oct-93 Jan-99     
Osaka Oct-93 Nov-96 Nov-96 Dec-97 Nov-00 Nov-01  
Kobe Apr-73 Jul-94 Jul-94 Jul-01 Jul-01 Jul-01  
Hiroshima Apr-73 Oct-94 Aug-98 Aug-01    
Fukuoka Apr-73 Apr-73 Apr-73     

Notes: This table shows the month and year of the subsidy introduction for each municipality. For 
example, Chiyoda introduced the subsidy for children aged zero years in April 1993. 
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Appendix B. Summary of data sources on healthcare use and outcomes 

 PS SMCA CSLC VS 

Survey period Every three years Every year Every three years Every year 

Survey time Outpatient:  
a certain day in October 

Inpatient:  
a month in September 

A month in May A certain day in June Every day 

Sampling unit Randomly selected medical 
institutions 

Randomly selected 
medical institutions 

Population-based random-
sampling survey 

Population survey 

Outcome variables 
used in this study 

Outpatient: 
days from the previous visit, 
N of patients 

Inpatient: 
days of hospital stay,  
N of patients,  
discharge outcomes evaluated 
by a physician 

Monthly spending Outpatient dummy, 
inpatient dummy, 
subjective symptoms 
measured by parents 

Mortality rate by age 
and municipality 

Survey years used in 
this study 

1993, 1996, 1999 1992–2001 1992, 1995, 1998, 2001 1990, 1995, 2000 

 



 

- 117 - 
 

Appendix C. Descriptive statistics 

 Mean S.D. 

Panel A: from the PS   

Outpatient (N=14,034)   

Days from previous visit 21.604  37.669  

Subsidized 0.468  0.499  

First visit 0.311 0.463 

Age (in year) 2.621  1.919  

Female 0.445  0.497  

Insurance type: residential-based 0.246  0.431  

Inpatient (N=18,600)   

Days of hospital stay 8.961  10.750  

Subsidized 0.634  0.482  

Age (in year) 1.681  1.955  

Female 0.423  0.494  

Insurance type: residential-based 0.258  0.437  

Panel B: from the SMCA    

Outpatient (N=26,564)   

Monthly spending (in JPY 1,000) 8.272  7.526  

Subsidized 0.496  0.500  

Age (in year) 2.706  1.922  

Female 0.462  0.499  

Insurance type: residential-based 0.341  0.474  

Inpatient (N=2,938)   

Monthly spending (in JPY 1,000) 84.603 65.428 

Subsidized 0.711 0.453 

Age (in year) 1.597 1.879 

Female 0.446 0.497 

Insurance type: residential-based 0.242 0.429 

Panel C: from the CSLC (N=18,093)   

Outpatient dummy 0.203  0.402  

Inpatient dummy 0.004 0.065 

Subjective symptoms     

Fever 0.050  0.218  

Cough 0.114  0.318  

Wheezing 0.032 0.177 
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Nasal discharge 0.120 0.325 

Itchy eyes 0.001  0.024  

Tinnitus 0.001 0.025 

Toothache 0.008 0.089 

Rash 0.040 0.195 

Subsidized 0.347  0.476  

Age (in year) 2.893  1.951  

Female 0.490  0.500  

Insurance type: residential-based 0.243  0.429  

First-born 0.727  0.445  

N of household members 4.093  0.963  

N of children 1.595  0.629  

Three-generation household 0.055  0.229  

Age of father 35.007  5.460  

Age of mother 32.347  4.601  

Own house 0.401  0.490  

Stand-alone house 0.294  0.455  

Panel D: from the VS (N=698)   

Mortality rate (per 1,000 populations) 0.810  1.556  

Subsidized 0.448  0.498  

Age (in year) 2.993  1.998  

Notes: This table reports descriptive statistics for the main sample. For the PS 
and the CSLC, we include birth month dummy variables throughout the study, 
but we do not report them here to save space. 
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Appendix D. Calculation of price elasticity 

 Visit interval Monthly 
spending 

N of repeat 
patients 

Effect of subsidy (𝛼𝛼�1) -2.997 0.517 0.057 
Mean of subsidized children (𝑞𝑞1) 20.603 9.031 0.483 
Mean of non-subsidized children 
(𝑞𝑞2) 

22.457 7.525 0.444 

Semi-arc elasticity -0.464 -0.208 -0.407 

Notes: We report the semi-arc elasticity, which is defined as ε = 2(𝑞𝑞2−𝑞𝑞1)
(𝑞𝑞2+𝑞𝑞1)(𝑝𝑝2−𝑝𝑝1)

=

2(𝛼𝛼�1)
(𝑞𝑞2+𝑞𝑞1)(0−0.3)

= − 𝛼𝛼�1
(𝑞𝑞2+𝑞𝑞1) /0.15 , where 𝑞𝑞1 , and 𝑞𝑞2  represent the quantities of 

healthcare use for subsidized and non-subsidized children, respectively. Similarly, 
𝑝𝑝1 , and 𝑝𝑝2  represent the respective prices of healthcare. 𝛼𝛼�1  is the point 
estimate for healthcare use derived from the estimation of Equation (1).  
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研究要旨 

 
A. 研究目的 
本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認

番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(2013
年・2016 年)を用いて，生活習慣病患者にお

ける法定健診の受診有無が生活習慣の改善

と就労状況に与える影響を明らかにすること

である． 
 
B. 利用データ 
本研究では，『国民生活基礎調査』(2013

年と 2016 年)において，法定健診の対象とな

る 20 歳以上のサンプルを用いる．また，生活

習慣病を持つ人々のみを対象する．具体的

には，『国民生活基礎調査』の調査日現在に

おいて糖尿病や肥満症，高血圧症，高脂血

症を持っており，病院や診療所に通っている

と答えた人々を生活習慣病患者とみなす．全

サンプルにおいて，これら生活習慣病の罹患

率は約 22%である． 
 

B-1. 全サンプルの記述統計 

本研究の目的は，2018 年 4 月 24 日(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3 号)によっ

て提供を受けた，『国民生活基礎調査』(2013-2016 年)を用いて，生活習慣病患者におけ

る法定健診の受診有無が生活習慣の改善と就労状況に与える影響を推定することにあ

る． 
分析の結果，健診の受診は，食生活や運動，喫煙，飲酒習慣などを有意に改善させる

ことが分かった．また，健診の受診者は未受診者に比べ，就労確率が男性で約 6.5%ポイ

ント，女性で 4.4%ポイント高いことが明らかになった．さらに，1 日の平均就業時間が

男性で約 0.12 時間，女性で約 2.9 時間長い結果が得られた． 
これらの推定結果をもとに健診の費用対効果を推計した結果，男性で約 1.3 倍，女性で

約 2.1 倍の効果があることが明らかになった．また，健診受診者は未受診者に比べ，年収

が男性で約 24,690 円，女性で約 58,433 円多いことが観察された．このような年収の増加

がマクロ経済全体に与える影響を推計した結果，約 2 千 7 百億円の効果となり，2016 年

の GDP(535 兆円)の約 0.05%に相当することがわかった． 
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表 1 は分析に用いる全サンプルの記述統

計を男女別に分けて示している．サンプルサ

イズは男性で約 7 万 6 千，女性で 8 万であ

る．Panel 1 は生活習慣(食生活や運動慣習，

喫煙，飲酒など)，Panel 2 は就労状況(就労の

有無や就業時間など)，Panel 3 は健診の受診

有無について，それぞれの平均と標準偏差を

示している． 
まず，生活習慣(Panel 1)について見ると，

規則正しく食事をしているかについて，はいと

答えた人は男性で約 67%，女性で約 73%で

ある．バランスをとった食事をとっている人は

男性で約 40%，女性で約 46%である．その

他，うす味のものを食べている，食べ過ぎない

ようにしているについても男性より女性のほう

が平均値が高く，良い食生活をしていることが

分かる． 
次に，就労状況(Panel 2)に関しては，男性

は約 55%，女性は約 29%が働いており，1 週

間の就業日数や時間についても男性が女性

より長いことが分かる． 
最後に，健診受診率(Panel 3)の平均値は，

全サンプルにおいて男性が 73%，女性が

65%である．就労の有無で分けてみると，就

業者の男性は 82%，非就業者の男性は 62%
であり，約 20%ポイントの差が観察される．女

性についても同様であり，就業者の受診率は

78%に対し，非就業者は 60%にとどまってい

る．さらに，職種で分けてみると，高収入の予

想される職種ほど受診率が高いことが見て取

れる．例えば，男性就業者の受診率は，専門

職・管理職で 87%，事務・販売・サービス業で

81%なのに対し，農林漁業で 72%，自営業で

67%にとどまっている． 
 
B-2. 健診受診有無別の生活習慣 

図 1 は健診の受診有無別の食生活を示

し，赤は健診の受診者，青は未受診者におい

て各質問にはいと答えた人の割合を表す．図

1 から見られるように，男女を問わずほぼ全て

の項目において健診の受診者は未受診者よ

り平均値が高いことが分かる．例えば，健診の

受診者は未受診者に比べ，規則正しく食事を

している人の割合が男性で 2.7%ポイント，女

性で 5.9%ポイント高いことが見て取れる．ま

た，バランスをとった食事をとっている人の割

合に関しては，健診の受診者は未受診者よ

り，男性で 5.2%ポイント，女性で 8.5%ポイント

高い．なお，うす味のものを食べている，食べ

過ぎないようにしているについても，健診の受

診者は未受診者より高い割合を示している．

以上より，健診の受診者は未受診者に比べ，

より良い食習慣を持っていることが分かる． 
次に，図 2 では，運動や喫煙，飲酒などの

習慣に関して，健診の受診有無別の平均値

を示している．図から見られるように，適度に

運動をしている人の割合は，健診受診者の男

性で約 45%，未受診者の男性で 39%である．

女性についてはそれぞれ 46%と 34%であり，

健診の受診者は未受診者より運動習慣を持

つ割合が高いことが分かる．また，たばこを吸

わない人の割合は，健診受診者の男性で約

47%，未受診者の男性で 51%である．女性に

ついては，それぞれ 41%，49%であり，男女と

もに健診受診者は未受診者に比べて喫煙率

が低いことが分かる．また，お酒を飲み過ぎな

いようにしているに関しても，健診の受診者は

未受診者より高い割合を示している．以上よ

り，健診の受診者は未受診者に比べ，より良

い生活習慣を持っていると言える． 
 
B-3. 健診受診有無別の就労状況 
図 3 は健診受診有無別の就労状況を示し

ている．まず，就労の有無についてみると，健
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診受診者の男性は約 62%が働いているのに

対し，未受診者は約 36%にとどまっている．

女性についても同様であり，健診受診者は約

35%，未受診者は 19%が働いている．さらに，

健診の受診者は未受診者より就業日数や時

間が長いことが見て取れる．以上より，健診の

受診者は未受診者に比べ，就労確立や就業

時間が長いことが分かる． 
 
B-4. 地域分布 

表 4 は，生活習慣病罹患率と健診受診率

の地域偏在を調べるために，都道府県別の

平均値をまとめている．また，図 1 と図 2 に

は，これらの値を可視化したコロプレス図を示

している． 
まず，図 1 から見られるように，男女を問わ

ず，都市部より地方部において生活習慣病の

罹患率が高いことが分かる．中でも特に東北

地方でもっとも高く，秋田県・山形県で約

26%，岩手県・福島県で約 25%である．また，

四国地方や九州南部などで生活習慣病の罹

患率が高い傾向が見られる．それに対し，3
大都市圏などの都市部では生活習慣病の罹

患率が低いことが分かる．例えば，東京都・神

奈川県・愛知県では約 19%で，47 都道府県

の中でもっとも低い値である． 
次に，図 5 には健診受診率の都道府県別

の平均値を示している．西日本に比べ，東日

本のほうで受診率が高い傾向が見て取れる．

その中でも特に首都圏で受診率が高く，東京

都 81%，埼玉県 79%，千葉県 77%である．ま

た，生活習慣病の罹患率が高かった東北地

方においても健診の受診率が高い傾向が見

られる．それに対し，西日本では都市部・地方

部ともに健診の受診率が低い傾向である．中

でももっとも受診率が低いのは四国地方で，

徳島県で約 61%，愛媛県で約 64%，高知県

で約 67%である． 
 
（倫理面への配慮） 
厚生労働省による二次利用データを統計法 
第 33 条により申請し，許可を得て個票を分析

した(承認番号：厚生労働省発政統 0424 第 3
号；承認日 2018 年 4 月 24 日)．提供された

個票には個人を特定できる情報は含まれてい

ない． 
 
C. 推定上の問題 

前述した記述統計より，一見すると，健診を

受けていれば，自分の健康状態を知り，生活

習慣を改善することでより健康となり，労働時

間が増えたように見える．しかしながら，これら

のデータを根拠にして，健診を受けたから食

生活や生活習慣が改善され，就業時間が増

えたと言えるだろうか．それとも，健診を受ける

ぐらい健康に対する意識が高い人ほど就業時

間が長いだけではないか． 
健診の受診有無と生活習慣の改善・就労

状況との関係を調べるにあって，もっとも注意

すべき点は健診受診の内生性問題である．

健診を受診した人々と受診していない人々と

の間には様々な属性が異なり得る．例えば，

健診の受診者は未受診者に比べて学歴や所

得水準，健康に対する意識などが高い可能

性がある．これらの違いを考慮せず，単純に

健診の受診者と未受診者を比べると，健診受

診による効果のみならず，これらの属性に起

因する様々効果の違いを含めた過大推定に

なってしまう．以降では，健診の受診者と未受

診者の間で健診の受診行動と相関しそうな様

々な属性に違いがあるかどうかを確認し，これ

らの違いによる過大評価の可能性について検

討する． 
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C-1. 健診受診有無別の学歴 
図 6 は，健診の受診有無別の学歴を示

す．まず，小卒・中卒についてみると，男女と

もに受診者より，未受診者の割合が高いこと

が分かる．その差は，男性で約 15%ポイント，

女性で約 14%ポイントである．しかし，高卒と

大卒では受診率の傾向が逆転し，健診の受

診者が未受診者より多いことが見て取れる．

例えば，大卒の男性において，健診の受診者

は約 35%で未 
受診者は約 22%であり，23%ポイントの差

が観察される．以上より，健診の受診者は未

受診に比べ，学歴が高いことが分かる． 
 
C-2. 健診受診有無別の職業 
図 7 は，健診の受診有無別の職業を表

す．この図より，男女を問わず，高収入が予想

される職業ほど，健診の受診率が高いことが

分かる．例えば，専門職・管理職の男性にお

いて，健診の受診者は約 87%，未受診者は

約 13%であるのに対し，農林漁業ではそれぞ

れ約 72%と約 28%である．さらに，自営業者

については受診者が約 67%，未受診者が約

33%である．以上より，高収入が予想される職

業ほど健診の受診率が高く，そうではい職業

では受診率が低いことが分かる． 
 
C-3. 健診受診有無別の健康意識 
図 8 は，健診受診有無別の健康意識を示

す．『国民生活基礎調査』では，回答者が自

身の健康に対する意識程度を 4 段階(よい，

まあよい，あまりよくない，よくない)で評価して

いる．健康意識がよいほど，健康に対しる関

心が高いと考えられる．図 8 より，健康意識が

よい・まあよいと答えたグループでは，受診者

の割合が未受診者の割合より多い反面，健康

意識がよくない・あまりよくないと答えたグルー

プでは，受診者の割合が未受診者の割合より

少ないことが分かる．以上より，健康に対する

関心が高い人ほど，より健診の受診確率が高

いと言える． 
 
D. 分析方法 
前述したとおりに，健診の受診者と未受診

者との間では，健診の受診行動に影響を与え

そうな様々な属性が異なることが分かった．ま

ず，健診の受診者は未受診者に比べ，学歴

が高いことから，健康に対する知識が豊富で

ある可能性がある．また，高収入が予想される

職業ほど健診の受診率が高く，健康に対する

関心が高かった．このことから健診の受診者

は，健診以外にも自分の健康状態を向上また

は維持するために，日常生活の中で様々な

行動を行っている可能性がある(例えば，定期

的に運動をしたり，たばこを吸わなかったり，

サプリメントを服用したりするなど)．これらの違

いを考慮せず，単純に健診の受診者と未受

診者における生活習慣や労働状況を比べる

と，健診受診による効果のみならず，これらの

属性から起因する効果も含めた過大推定にな

ってしまう． 
本研究では，傾向スコア・マッチング法を用

いて，健診の受診行動に影響を与えそうな様

々な属性が似ているもの同士を比べることで，

上述した健診の内生性問題に対処する．具

体的な手順は次の通りである． 
まず，『国民生活基礎調査』における各個

人の健診の受診有無を被説明変数，その人

の様々な属性を説明変数としたロジットモデ

ルを推定することで，各個人の属性に基づい

た健診の受診確率を求める．図 8 の Panel 1
には，全サンプルを用いて推定した受診確率

のヒストグラムを描いている．図中において赤

は実際に健診を受けた人々，青は健診を受
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けていない人々の分布である．図からわかる

ように，健診の受診者は未受診者に比べ，分

布が右のほうに偏っており，受診確率が高い

ことが分かる．つまり，実際に健診を受けた人

々と受けていない人々の間には，受診行動と

相関する属性(例えば，学歴や職業，健康意

識など)が偏っている可能性がある． 
次に，実際に健診を受けた人と受診確率が

同じであるけれども健診を受けていない人とを

1 対 1 でマッチングさせる．つまり，健診の受

診行動に影響を与えそうな属性は似ているけ

れども，実際に健診を受けた人々(処置群)と
健診を受けていない人々(対照群)を分ける．

表 3 と表 4 には，それぞれマッチング前後に

おいて，健診有無別に各個人の様々な属性

の平均と標準化した差を報告している．また，

図 10 には，マッチング前後における標準化し

た差をプロットしている．図からわかるように，

マッチング後には健診を受けたグループと受

けていないグループにおいて各属性の標準

化した差が 0 に近くなっている．つまり，両グ

ループにおいて健診の受診行動と相関しそう

な属性がバランスをとっていると言える．図 8
の Panel 2 には，マッチングできたサンプルの

みを用いて推定した受診確率のヒストグラムを

描いている．マッチング前(Panel 1)には，健診

を受けたグループは受けていないグループに

比べ，分布が右のほうに偏っていたが，マッチ

ング後には両グループにおける分布の偏りが

ほぼ無くなっていることが分かる． 
最後に，マッチングできたサンプルのみを

用いて，実際に健診を受けたグループと受け

ていないグループにおける生活習慣の変化

や就労状況などを t 検定を行い比較する． 
 
E. 分析結果 
E-1. 生活習慣の改善 

 表 5 は，健診の受診有無が生活習慣の改

善に与える影響を報告している．各数値は，

健診を受けたグループと受けていないグルー

プの差を意味する．括弧の中の数値は標準

誤差である． 
表より，男女ともに健診を受けたグループは

受けていないグループに比べて，良い生活習

慣を持つようになったことが分かる．まず，食

生活についてみると，男性において健診の受

診者は未受診者より，規則正しく食事をとって

いる割合が 8%ポイント，バンランスとった食事

をしている割合が 6%ポイント高い結果が得ら

れた．その他，うす味の食事をしている，食べ

過ぎないようにしている人々の割合は，それぞ

れ 4%ポイント，3%ポイント高いことが示されて

いる．このような傾向は女性についても同様で

ある． 
次に，生活習慣についてみると，全項目(適

度に運動をしている，たばこをすわない，お酒

を飲み過ぎない)において，健診を受けたグル

ープは受けていないグループに比べて，良い

習慣を持っていることが分かる．例えば，健診

を受けた男性は受けていない男性より，適度

に運動をしている割合が 8%ポイント高い結果

が得られた．以上の結果より，健診を受けたこ

とで自分の健康状態を知り，生活習慣を改善

するようになったと解釈できる． 
 
E-2. 就労状況への影響 
 健診の受診による生活習慣の改善及び健

康状態の向上は，就労状況にどのような影響

を与えるのだろうか．表 6 は健診の受診有無

が就労状況に与える影響を示す．推定結果よ

り，健診を受けたグループは受けていないグ

ループより，就労確率が男性で 6.5%ポイン

ト，女性で 4.4%ポイント高いことが分かる．ま

た，1 週間の就業日数と就業時間について
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は，女性のみで有意な差が見られ，就業日数

が約 1 日，就業時間は約 1.9 時間増える結

果となった．1 日平均就業時間については男

性で 0.12 時間，女性で 0.29 時間長く，男性

より女性において大きい効果が得られた．以

上より，健診受診による生活習慣の改善は，

労働供給を増加させる効果があると言える． 
表 7 は，職種別の 1 日当たり就業時間へ

の効果を報告している．男性については有意

な結果が得られなかったが，女性については

専門職・管理職及び生産・建設・運転業で就

業時間が長い結果が得られた． 
表 8 は，年齢グループ別の 1 日当たり就業

時間への効果を示している．男性について

は，若い年齢ほど就業時間が大きく増える結

果が得られた．一方で，女性では 40 歳未満

では有意な差が観察されず，40 歳以上・60
歳未満のグループでもっとも大きい効果が見

られた． 
 
F. 考察 
F-1. 健診の費用対効果 
ここでは推定結果をもとに，健診の費用対

効果について議論する．以降の推計では，費

用対効果が過大推計となることを防ぐために，

費用についてはなるべく高く，便益について

は低く見積もることとする． 
まず，健診の費用についてであるが，全国

健康保険協会のホームページによると，受診

機関によって違いはあるが，最高 18,522 円と

いう．さらに，女性については，乳がん検診と

子宮がん検診を合わせて受けられる場合もあ

り，それぞれの費用は最高 5,518 円と 3,400
円という．以上をまとめると，健診の費用は，

男性で最高 18,522 円，女性で最高 27,440
円である． 

次に，表 9 には健診の便益についてまとめ

ている．健診による就業時間の増加をもとに

年収の増加額を計算すると，男性で約 24,690
円，女性で約 58,433 円となる．これらの便益

と上記の健診の費用より，健診の費用対効果

は男性で約 1.3 倍，女性で約 2.1 倍となる．

以上より，健診は費用対効果の側面において

有効であると考えられる． 
 
F-2. マクロ経済全体への影響 

表 10 には，健診による年収の増加額をもと

に，マクロ経済への影響を計算している．推計

結果よると，健診によるマクロ経済全体への効

果は，男性で約 1 千 2 百億円，女性で 1 千 5
百億であり，これらを合わせると約 2 千 7 百億

円である．この金額は，2016 年の GDP(535
兆円)の約 0.05%に相当する．つまり，健診を

実施したことで，GDP の中で約 0.05%に貢献

していると解釈できる． 
表 11 には，健診受診率の上昇を想定した

シミュレーションの結果を報告している．男性

については，健診の受診率が現状の 82%より

1%ポイント上がると，受診者数の増加によっ

て約 1,127 千円の総追加費用が発生すると

予想される．一方で，就業時間の増加による

総追加便益は，約 1,502 円と予想される．女

性については，総追加費用が 914 千円，総

追加便益が 1,946 円と予想され，男性より費

用対効果が大きいと考えられる． 
 
G. 結論 

本研究では，生活習慣病患者において健

診の受診有無が生活習慣の改善と就労状況

に与える影響を推定した．分析結果，健診の

受診は生活習慣の改善とともに就労状況も向

上させることが分かった．また，健診の実施は

費用対効果の側面において有効であり，マク

ロ経済全体にも有意な影響を与えることが確
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認できた． 
なお，本研究はいくつかの限界を持つ．ま

ず，本研究では傾向スコア・マッチングを用い

て，対照群を選別したが，もし『国民生活基礎

調査』上では観察できない属性において処置

軍と対照群との間に偏りがある場合は，これら

の属性の違いがバイアスとして含まれている

可能性がある．次に，健診の費用対効果とマ

クロ経済全体への影響を推計するにあって，

職種や地域，年齢などによる違いを考慮せ

ず，平均的な値をもって推計を行ったが，今

後はこれらの違いを考慮し，職種や地域別で

費用対効果や年収の増加額を推計する必要

があるだろう． 
 
H．健康危険情報 
特に無し． 
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[表 1] 記述統計 
 

 男性    女性   
 Mean  S.D.  Mean  S.D. 
 (1)  (2)  (3)  (4) 
Panel 1. 生活習慣        
  規則食事 0.668   0.471   0.725   0.446  
  バランス食事 0.402   0.490   0.463   0.499  
  うす味 0.346   0.476   0.481   0.500  
  食べ過ぎない 0.473   0.499   0.525   0.499  
  適度に運動 0.436   0.496   0.417   0.493  
  たばこを吸わない 0.498   0.500   0.463   0.499  
  お酒を飲みすぎない 0.350   0.477   0.229   0.420  
Panel 2. 就労状況        
  就労の有無 0.547   0.498   0.292   0.455  
  1 週間の就業日数 5.061   1.294   4.813   1.466  
  1 週間の就業時間 41.103   16.233   32.104   16.315  
Panel 3. 健診受診率        
  全サンプル 0.732   0.443   0.651   0.477  
    就業者 0.824  0.380  0.775  0.418 
      専門職・管理職 0.873  0.333  0.860  0.347 
      事務・販売・サービス業 0.812  0.391  0.770  0.421 
      生産・建設・運転 0.821  0.384  0.761  0.427 
      農林漁業 0.717  0.450  0.718  0.462 
      自営業 0.671  0.470  0.676  0.450 
    非就業者 0.620  0.485  0.600  0.490 
サンプルサイズ 75,953    80,863   
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[表 2] 都道府県別の生活習慣病罹患率と健診受診率 
 

 男性    女性   

 生活習慣病 
罹患率 

 健診受診率  生活習慣病 
罹患率 

 健診受診率 

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

北海道 0.223   0.667   0.213   0.546  

青森県 0.230   0.711   0.235   0.628  

岩手県 0.247   0.748   0.247   0.673  

宮城県 0.242   0.825   0.233   0.747  

秋田県 0.259   0.758   0.255   0.696  

山形県 0.256   0.800   0.253   0.715  

福島県 0.247   0.745   0.248   0.658  

茨城県 0.216   0.740   0.210   0.622  

栃木県 0.220   0.714   0.218   0.640  

群馬県 0.197   0.753   0.195   0.713  

埼玉県 0.200   0.787   0.179   0.698  

千葉県 0.219   0.774   0.188   0.694  

東京都 0.192   0.810   0.173   0.760  

神奈川県 0.193   0.738   0.168   0.656  

新潟県 0.217   0.770   0.214   0.680  

富山県 0.219   0.756   0.209   0.737  

石川県 0.214   0.752   0.203   0.654  

福井県 0.199   0.698   0.199   0.581  

山梨県 0.206   0.746   0.200   0.677  

長野県 0.221   0.780   0.218   0.681  

岐阜県 0.213   0.734   0.211   0.612  

静岡県 0.213   0.743   0.200   0.671  

愛知県 0.194   0.750   0.184   0.645  

三重県 0.214   0.725   0.209   0.658  

滋賀県 0.206   0.718   0.180   0.629  

京都府 0.209   0.699   0.193   0.595  

大阪府 0.207   0.714   0.194   0.603  

兵庫県 0.212   0.698   0.179   0.600  

奈良県 0.225   0.706   0.202   0.617  

和歌山県 0.239   0.644   0.233   0.545  
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鳥取県 0.214   0.729   0.223   0.652  

島根県 0.240   0.768   0.245   0.694  

岡山県 0.212   0.715   0.201   0.652  

広島県 0.218   0.663   0.208   0.592  

山口県 0.220   0.693   0.208   0.618  

徳島県 0.210   0.610   0.216   0.562  

香川県 0.219   0.738   0.214   0.705  

愛媛県 0.219   0.642   0.221   0.566  

高知県 0.236   0.668   0.240   0.577  

福岡県 0.217   0.683   0.197   0.614  

佐賀県 0.212   0.697   0.219   0.633  

長崎県 0.228   0.733   0.216   0.663  

熊本県 0.224   0.696   0.216   0.619  

大分県 0.233   0.720   0.210   0.661  

宮崎県 0.233   0.760   0.220   0.673  

鹿児島県 0.231   0.742   0.221   0.667  

沖縄県 0.204   0.751   0.188   0.694  

全国平均 0.219  0.732  0.210  0.651 

 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 
 



 

- 130 - 
 

[表 3] バランスチェック：マッチング前 
 

 男性      女性     

 Mean    Standard  Mean    Standard 

 Treat  Control  difference  Treat  Control  difference 

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6) 

Panel 1. 学歴            

小卒・中卒 0.181   0.327   -0.381   0.271   0.409   -0.308  

高卒 0.467   0.450   0.034   0.507   0.449   0.117  

大卒 0.352   0.223   0.271   0.222   0.143   0.189  

Panel 2. 職業            

専門職・管理職 0.231   0.092   0.330   0.074   0.023   0.198  

事務・販売・サービス 0.231   0.252   -0.049   0.459   0.470   -0.022  

生産・建設・運転 0.214   0.220   -0.013   0.132   0.142   -0.031  

農林漁業 0.221   0.499   -0.671   0.106   0.143   -0.120  

自営業 0.209   0.481   -0.668   0.244   0.401   -0.366  

Panel 3. 健康意識            

よい 0.105   0.068   0.121   0.085   0.055   0.105  

まあよい 0.159   0.121   0.104   0.152   0.117   0.098  

普通 0.554   0.512   0.083   0.553   0.523   0.060  

あまりよくない 0.160   0.246   -0.236   0.186   0.256   -0.180  

よくない 0.022   0.052   -0.206   0.024   0.048   -0.159  
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[表 4] バランスチェック：マッチング後  
 

 男性      女性     

 Mean    Standard  Mean    Standard 

 Treat  Control  difference  Treat  Control  difference 

 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6) 

Panel 1. 学歴            

小卒・中卒 0.349   0.320   0.060   0.422   0.384   0.079  

高卒 0.453   0.455   -0.005   0.450   0.469   -0.039  

大卒 0.198   0.225   -0.067   0.128   0.147   -0.058  

Panel 2. 職業            

専門職・管理職 0.067   0.094   -0.108   0.016   0.024   -0.070  

事務・販売・サービス 0.221   0.252   -0.075   0.489   0.470   0.039  

生産・建設・運転 0.240   0.220   0.047   0.127   0.142   -0.047  

農林漁業 0.542   0.497   0.090   0.187   0.142   0.115  

自営業 0.529   0.479   0.100   0.445   0.399   0.092  

Panel 3. 健康意識            

よい 0.062   0.069   -0.026   0.049   0.059   -0.047  

まあよい 0.116   0.123   -0.023   0.111   0.123   -0.037  

普通 0.516   0.518   -0.003   0.541   0.538   0.005  

あまりよくない 0.257   0.242   0.034   0.258   0.240   0.039  

よくない 0.048   0.048   0.001   0.041   0.039   0.010  
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[表 5] 生活習慣の改善への影響 
 

 男性  女性 

 (1)  (2) 

規則食事 0.080***  0.074*** 

 (0.005)  (0.004) 

バランス食事 0.062***  0.067*** 

 (0.005)  (0.004) 

うす味 0.041***  0.048*** 

 (0.005)  (0.004) 

食べ過ぎない 0.035***  0.041*** 

 (0.005)  (0.004) 

適度に運動 0.082***  0.097*** 

 (0.005)  (0.004) 

たばこを吸わない 0.073***  0.067*** 

 (0.005)  (0.004) 

お酒を飲み過ぎない 0.069***  0.039*** 

 (0.005)  (0.004)  

Sample size 39,980  52,508 

注：* p<0.1, ** p<0.05, *** p<0.01 
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[表 6] 就労状況への影響 
 

 男性  女性 

 (1)  (2) 

就労の有無 0.065***  0.044*** 

 (0.005)   (0.004)  

Sample size 39,980  52,508 

1 週間の就業日数 -0.011   0.098*** 

 (0.026)   (0.031)  

1 週間の就業時間 0.300   1.921*** 

 (0.306)   (0.336)  

1 日平均就業時間 0.123**  0.288*** 

 (0.043)   (0.048)  

Sample size 14,522  10,546 

注：* p<0.1, ** p<0.05, *** p<0.01 
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[表 7] 職種別の 1 日当たり就業時間への影響 
 

 男性  女性 

 (1)  (2) 

専門職・管理職 0134   0.586*** 

 (0.084)  (0.142) 

事務・販売・サービス 0.155   0.100 

 (0.092)  (0.068) 

生産・建設・運転 0.118  0.474*** 

 (0.080)   (0.107)  

注：* p<0.1, ** p<0.05, *** p<0.01 
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[表 8] 年齢グループ別の 1 日当たり就業時間への影響 
 

 男性  女性 

 (1)  (2) 

40 歳未満 0.694**  0.503 

 (0.311)  (0.343) 

40 歳以上・60 歳未満 0.150**  0.600*** 

 (0.073)  (0.080) 

60 歳以上 0.112**  0.142** 

 (0.054)   (0.062)  

注：* p<0.1, ** p<0.05, *** p<0.01 
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[表 9] 健診受診による一人当たり年収の増加額 
 

  男性  女性 
1 日当たり就業時間の増加  0.123 時間  0.288 時間 
平日日数(2016 年)  × 245 日  × 245 日 
1 年間の就業時間の増加  ＝ 30 時間  ＝ 71 時間 
平均最低賃金(2016 年)  × 823 円  × 823 円 
年収の増加  ＝ 24,690 円  ＝ 58,433 円 
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[表 10] マクロ経済全体への影響 
 

  男性  女性 
健診対象者数 1)  50,400 千人  54,429 千人 
就業率 2)  × 71%  × 51% 
就業者数  ＝ 35,784 千人  ＝ 27,759 千人 
生活習慣病の罹患率  × 17%  × 12% 
就業者のうち生活習慣病の罹患者数  ＝ 6,083 千人  ＝ 3,331 千人 
健診受診率  × 82%  × 78% 
受診者数  ＝ 4,988 千人  ＝ 2,598 千人 
健診による年収の増加額  × 24,690 円  × 58,433 円 
マクロ経済全体への影響  ＝ 123,155 百万円  ＝ 151,819 百万円 

注 1：2016 年『人口推計』より 
注 2：2013 年・2016 年『国民生活基礎調査より』 
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[表 11] 受診率上昇のシミュレーション  
 

 男性      女性     
 (1)  (2)  (3)  (4)  (5)  (6) 
受診率 82%(現状)  83%  84%  78%(現状)  79%  80% 
受診者数 4,988 人  5,049 人  5110 人  2598 人  2631 人  2665 人 
追加総費用   1,126,693 円  2,253,386 円    914,026 円  1,828,053 円 
追加総便益   1,501,892 円  3,003,785 円    1,946,403 円  3,892,806 円 
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[図 1] 健診受診有無別の食生活 
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[図 2] 健診受診有無別の生活習慣 
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[図 3]  健診受診有無別の就労状況 
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[図 4] 都道府県別の生活習慣病罹患率 
 

Panel 1. 男性 

 
 

Panel 2. 女性 
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[図 5] 都道府県別の健診受診率 
 

Panel 1. 男性 

 

 
Panel 2. 女性 
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[図 6]  健診受診有無別の学歴 
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[図 7]  健診受診有無別の職業 
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[図 8]  健診受診有無別の：健康意識 
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[図 9]  傾向スコアの分布 
 

Panel 1. マッチング前 
男性                              女性 

   
 
 
 
 
 

Panel 2. マッチング後 
男性                              女性 

    
 

注：マッチングに用いた変数は次の通りである：年齢，性別，世帯員数，子どもの数，持ち家か賃貸

か，部屋数，国保か健保か，学歴水準，職業分類，自覚症状の有無，ストレスの程度，都道府県ダミ

ー，年度ダミー 
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[図 10] バランスチェック 
Panel 1. 男性 

 
 

Panel 2. 女性 
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