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我国货币—产出非对称影响关系的实证研究 3

郑挺国　刘金全

　　内容提要 :货币与产出之间的非对称影响关系研究 ,近年来在宏观经济学领域受到了

广泛的关注。本文运用平滑迁移向量误差修正 (STVECM)模型 ,对 1989—2007年我国货

币与产出之间是否存在非对称影响关系展开实证分析。引入年产出增长率、年货币增长

率以及年通货膨胀率的年度变化作为转移变量 ,线性检验表明我国货币、产出和价格系统

存在显著的非线性 ;通过模型估计识别了我国货币—产出关系的经济和Π或政策状态相依
性 ;运用非线性 Granger因果关系检验进一步证明了两者之间是一种非对称关系。概括来

说 ,我国货币对产出的影响关系具有明显的非对称性 ,其依赖于经济周期的高速增长和低

速增长阶段、货币供给的高速增长和低速增长阶段以及通货膨胀率的加速和减速阶段。
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一、引　言

长期以来 ,货币供给—实际产出之间的影响关系一直是宏观经济学家积极关注的重点问题。

这是因为货币—产出关系不仅涉及到总需求与总供给、名义经济与实际经济之间的关联 ,还涉及到

货币政策有效性、货币政策作用机制和传导机制等方面。早期研究发现 ,在产出和货币的单方程

中 ,货币对产出具有显著的 Granger 影响 ( Granger ,1969) ,这与 Friedman et al1 (1963)提出的“实际产

出和货币供给当中的扰动成分正相关”的结论一致。然而在近二十年里 ,大量研究利用不同国家数

据发现实证结果随使用样本时期和所引入的变量变化 ,货币—产出关系的结论也存在较大差异 ,如

Christiano and Ljungqvist (1988) 、Stock and Watson (1989) ,以及 Friedman and Kuttner (1993)等。这些

经验研究一般采用线性向量自回归 (VAR)模型或向量误差修正 (VECM)模型 ,并以检验货币因素是

否 Granger影响产出的线性形式实现。

为解决上述出现的相异问题 ,经验研究着重考虑两种不同的策略。一方面由于随样本长度不

同货币—产出关系可能具有易变性 ,一些研究考虑在 VAR模型和 VECM模型基础上采用固定滚动

时窗 (fixed rolling window)数据和增加滚动时窗 ( increasing rolling window)数据进行重新检验 ,如

Thoma (1994) 、Hafer and Kutan (1997) ,以及 Swanson (1998)等。这类方法为全样本中获得不同时窗

的一致性和稳健性结果提供了保证 ,但时窗长度一般要求充分长 ,Swanson (1998)认为月度数据的

可靠时窗长度应为 15年 ,而 Rothman et al . (2001)甚至采用了 20年的时窗长度。另一方面 ,更多研

究认为应考虑货币—产出之间可能存在非线性关系 ,包括货币—产出的非线性影响关系、货币冲击

对产出波动的非对称效应和非对称货币政策效果 ,例如Morgan (1993) 、Ravn and Sola (1996) 、Weise

(1999) 、Rothman et al . (2001) 、Holmes and Wang (2002) ,以及Lo and Piger (2003)等。由于非线性放

宽了货币—产出关系线性结构的事前约束 ,并可以对经济行为 (如经济周期、通货膨胀或通货紧缩
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以及扩张性或紧缩性货币政策)给予适当的假设 ,所以对两者之间非线性关系的研究更具有理论意

义和现实意义。国内学者在这方面也进行了大量的相关研究 ,例如万解秋和徐涛 (2001) 、刘金全和

范剑青 (2001) 、夏斌和廖强 (2001) 、陆军和舒元 (2002) 、谢平和罗雄 (2002) 、冯春平 (2002) 、刘金全和

刘兆波 (2003) 、赵进文和高辉 (2004) 、赵进文和闵捷 (2005a ,2005b)以及刘金全和郑挺国 (2006a ,

2006b)等。

根据相关研究文献 ,很多理论模型假说可以用来解释货币与实际产出之间的非对称关系。首

先 ,凯恩斯主义经济学认为非完全竞争市场中的总供给曲线是上凸函数 ,这种凸性意味着经济产出

能力的实现程度与通货膨胀率水平有关。总供给曲线的凸性越强 ,则通货膨胀率确定性对经济增

长率的影响就越大。由此可以认为货币政策在经济衰退阶段对经济行为的作用效果要比在扩张阶

段的作用效果更强 (Laurence and Mankiw ,1994) 。其次是在刚性价格或粘性工资假设下 ,如果名义

工资向上灵活而向下粘性 ,那么正向货币冲击效果表现为中性 ,相反反向货币冲击效果则表现为非

中性。因此这也表明实际产出对反向货币冲击的反应要比对正向货币冲击的反应相对更为灵敏

(Cover ,1992 ; Karras ,1996) 。第三是由于名义价格调整中具有菜单成本 ,在累积角度上菜单成本也

可以导致价格变化中的非对称性调整。如果价格调整是非对称的 ,那么货币冲击对实际产出和通

货膨胀的效果也是非对称的。也即是说 ,实际产出对正向货币冲击的反应要比对反向货币冲击的

反应更弱 (Senda ,2001) 。第四是加速的通货膨胀。当通货膨胀增加时 ,价格调整中的非对称性就

会加剧 ,见 Caballero and Engel (1992 , 1993) ,Ball and Mankiw (1994)以及 Tsiddon (1993) 。这表明上

升的通货膨胀加剧了货币冲击对产出和通货膨胀的非对称效果。还有一种理论解释就是信贷约

束。由于大公司能直接从货币市场获得资金 ,因此由衰退引起的信贷供给减少对大公司的影响非

常微弱 ,相反小公司在衰退期间比扩张期间更易受到金融约束。小公司在出现信贷紧缩时降低产

出的累积效果加强了反向货币冲击的作用程度 ,从而导致货币政策作用的非对称性 (Thoma ,1994) 。

本文利用 Rothman et al . (2001)提出的平滑迁移向量误差修正模型 (smooth transition vector error

correction model ,简称 STVECM)对 1989—2007年我国货币与产出之间是否存在非对称影响关系进行

实证研究。通过建立产出、货币和价格三个变量的多元非线性误差修正系统 ,我们考虑不同模型设

定下货币对产出是否有非线性 Granger影响关系。同 Weise (1999)以及刘金全和郑挺国 (2006b)类

似 ,平滑迁移模型中的转移函数分别以年产出增长率、年货币增长率、年通货膨胀率、年货币增长率

的年度变化以及年通货膨胀率的年度变化为转移变量。在经济学意义下 ,上述转移变量的设定可

以度量出“经济的状态”和Π或“政策的状态”,例如年产出增长率可以描述经济周期的扩张和衰退阶
段 ,年通货膨胀率的年度变化可以描述加速通货膨胀和减速通货膨胀两种状态。

在第二部分我们将给出多元 (对数型)平滑迁移向量误差修正 (LSTVECM)模型的研究方法 ,进

行模型设定和线性检验分析。第三部分估计我国货币、产出和价格三变量系统的 LSTVECM模型 ,

并对我国货币与产出之间是否存在非对称影响关系进行非线性 Granger因果关系检验。最后部分

是本文的基本结论。

二、多元 STAR模型与模型设定

在本文中 ,我们采用多元 STAR模型来研究我国货币—产出关系 ,并主要考虑由产出、货币和

价格构成的一个误差修正系统。假设三元变量 x t = { yt , mt , pt }′, yt 为工业产出对数 , mt 为名义

M1对数 , pt 为消费者价格指数对数。样本数据为 1989年 1月至 2007年 3月。工业产出采用季节

调整和指数平滑后的实际工业产出指数 (1990不变价) ,M1和消费者价格指数 (1990年不变价)均

为季节调整后的数据。以上所用数据来自中经网统计数据库 (http :ΠΠdb. cei . gov. cn) 。

(一)模型介绍
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Rothman et al . (2001)首先应用 STVECM模型考虑多变量的非线性误差修正系统 ,与 Weise

(1999)提出的平滑迁移向量自回归 (STVAR)模型相似 ,STVECM模型也是 STAR模型多元情形的推

广 ,但由于考虑了长期协整 (均衡)的误差修正项 ,STVECM模型比 STVAR模型具有更好的统计性

质。

假设一个 k维 STVECM模型可设定为

Δx t = μ1 +α1 z t - 1 + ∑
p- 1

j = 1

Φ1 , jΔx t - j (1 - G( st ;γ, c) )

+ μ2 +α2 z t - 1 + ∑
p- 1

j = 1

Φ2 , jΔx t - j G( st ;γ, c) +εt (1)

其中Δ表示 1阶差分算子 ,μi , i = 1 ,2为 k ×1维向量 ,αi , i = 1 ,2为 k ×r维向量 ,对某个 k ×r矩

阵β,zt =β′xt 表示误差修正项 ,Φi , j , i = 1 ,2 , j = 1 ,⋯, p - 1为 k ×k 维矩阵 ,且εt = (ε1 t ,⋯,εkt )是

一个零均值、协方差矩阵为∑的 k维向量白噪声过程。转移函数可以为任意满足 0≤G( st ;γ, c) ≤

1的函数形式。转移变量 st 可以为 x t 滞后成分的函数或一个滞后外生变量。

STVECM模型可以认为是一个区制转移模型 ,其主要特征就是区制间的平滑性转移 ,而不是从

一个区制到另一个区制的瞬间跳跃。在本文中 ,我们将转移函考虑为对数型 (logistic)函数形式 :

G( st ;γ, c) =
1

1 + exp{ - γ( st - c)Π̂σs }
,　γ > 0 (2)

其中σ̂s 为 st 的样本标准差。参数γ表示从一个 (较低)区制转移到一个 (较高)区制的转移速度或

调整的平滑性 ,而 c 可解释为两个区制间的门限值或边界值。将 (2)式代入 (1)式可得到对数型

STVECM或LSTVECM模型。①

对数型函数是关于转移变量 st 的一个单调递增函数。当 st →- ∞时 , G ( st ,γ, c) →0 ;当 st →

∞时 , G( st ,γ, c) →1 ;当 st = c时 , G ( st ,γ, c) = 015。还注意到当γ→∞时 ,若 st > c ,则 G ( st ,γ,

c) = 1 ,而若 st ≤c ,则 G( st ,γ, c) = 0 , (2)式变为门限VECM模型 ,见 Tsay (1998) ;当γ→0时 , (2)式

变为线性 VECM模型。因此LSTVECM模型适合刻画货币政策单调变化和非对称实现的情形 ,也就

是说在这种特殊情况下模型会生成转移变量 st 的一些动态体系 ,其特征为大于或小于某个门限

值。

(二)滞后阶选择与协整检验

根据 Ter¾svirta (1994)提出对单变量 STAR模型进行设定的规则 ,Rothman et al . (2001)将其推

广到多元 STVECM模型的情形。首先 ,考虑对 x t 的一个线性 VECM模型 ,即

Δx t =μ +αz t - 1 + ∑
p- 1

j = 1

ΦjΔx t - j +εt (3)

其中滞后阶数 p应满足残差ε̂t 是近似白噪声且不存在自相关性。根据 BIC准则和 HQ准则 ,本文

三维变量 VECM模型的滞后阶数 p选定为 3。

然后 ,根据线性 VECM模型确定协整秩。如表 1所示 ,在 5 %显著性水平 ,迹 (trace)统计量和最

大特征根统计量都表明拒绝无协整个数的原假设 ,但接受至少一个协整个数的原假设。因此 ,产

出、货币和价格水平三变量构成的协整空间有且仅有一个协整方程 ,即 r = 1。
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表 1 协整秩检验

原假设

协整个数
特征值

迹 最大特征根

统计量 5 %临界值 概率值 统计量 5 %临界值 概率值

无 3 011647 4315721 2917971 010007 3818712 2111316 010001

至少一个 010215 417009 1514947 018397 417001 1412646 017791

至少二个 3198E206 010009 318415 019775 010009 318415 019775

　　注 :“3”表示在 5 %水平拒绝原假设。

根据以上协整秩检验 ,我们设定 r = 1 ,并预先设定协整向量为 (1 , - 1 ,1)′,z t = yt - mt + pt 表

示货币M1的 (对数)流通速度。①由于本文的产出度量为工业产出 ,而非 GDP之类的收入度量 ,所

以更准确地说这是一种“伪速度 (quasi2velocity)”度量。这里选择协整秩和预先设定协整向量的方

法可称为是“Hendry型”的 (Rothman et al1 ,2001) ,它与经济学理论联系在一起 ,见 Hendry and Mizon

(1993) 、SÊderlind and Vredin (1996)和 Garratt et al1 (2000) ,而且后两篇文献表明 Cooley and Hansen

(1995)货币均衡经济周期模型说明流通速度是平稳的。②

(三)线性检验与模型选择

为识别合适的转移变量 st ,我们需要对许多备选变量 s1 t ,⋯, smt进行线性检验 ,分别计算其 F

型LM统计量 ,并选择检验统计量对应 p值最小的一个 ,具体方法见附录 A。这里考虑以下几种代

表性转移变量 :产出年增长率的滞后值 (Δ12 yt - d ) 、货币 (M1)年增长率的滞后值 (Δ12 mt - d ) 、年通货

膨胀率的滞后值 (Δ12 pt - d ) 、货币年增长率年度变化的滞后值 (Δ2
12 mt - d )以及年通货膨胀率年度变

化的滞后值 (Δ2
12 pt - d ) ,其中Δ12表示 12阶差分。大量的经验和理论文献选用这些特殊转移变量作

为代表 ,一些研究还表明这些变量或是“经济状态”或是“政策状态”的合理度量。同样这些变量的

选取也受过去许多关于“状态相依”动态的宏观经济研究的启发 ,例如 Caplin and Leahy (1991)和

Caballero and Hammour (1994) 。我们采用 12阶差分作为转移变量的原因是希望货币—产出关系中

区制是相当持续的 ,这样使其与经济周期或货币政策相关。另外所有月度时间序列包含潜在的大

量短期波动 ,它们实际上没必要反映在区制变化中 ,所以月度 1阶差分变化作为转移变量是不合适

的 ,而采用 12阶差分可以有效消除了这些短期波动。另外 ,对延迟参数 d = 1 ,⋯, dmax ,我们用上述

转移变量进行线性检验 ,其中设延迟参数最大值 dmax = 5 ,由此产生全部 25 种不同的代表转移变

量。

表 2给出了线性检验结果 ,依次列出了一阶泰勒近似和三阶泰勒近似下 ,不同延迟参数和转移

变量时LSTVECM系统方程和产出方程的异方差稳健 LM检验 ,其中 p值根据 LM检验的 F型统计

量获得 ,检验方法见附录 A。表中的结果显示了几个主要特征 :首先 ,是否存在非线性随不同检验

而变化。基于 S1 和 S2 检验 ,对许多不同转移变量在传统显著性水平拒绝原假设 ,特别是对系统方

程的检验。③比较而言 ,S1 检验更多地拒绝原假设 ,例如对年通货膨胀率滞后或年通货膨胀率年度

变化滞后 ,S1 检验对系统方程在传统显著性水平几乎全部拒绝原假设 ,而 S2 检验则较少地拒绝原
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①

②

③ 一种合理的解释就是除产出方程可能存在非线性外 ,货币方程和通货膨胀方程可能也存在显著的非线性特征 ,如果成

立 ,那么单方程所隐含的非线性信息便涵括在系统方程中 ,从而导致系统方程更为频繁地表现非线性特征。

在误差修正模型中 ,变量的一阶差分项一般为平稳序列 ,为使得系统回归不是一种伪回归必然要求误差修正项也是平稳

的。

在本文分析中 ,我们将流通速度 z t 作为LSTVECM模型的误差修正项。
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假设 ; ①其次 ,不同检验支持不同的代表性转移变量。这就导致不可能基于“最小 p值法则”来选

择一个单变量作为LSTVECM模型的转移变量。结合不同线性检验的结果 ,本文主要考虑 3个转移

变量 :产出年增长率的滞后 2期值 (Δ12 yt - 2 ) 、货币供给 (M1)年增长率的滞后 3期值 (Δ12 mt - 3 )以及

年通货膨胀率年度变化的滞后 2期值 (Δ2
12 pt - 2 ) 。

表 2 线性检验 :LM检验

d

S1

系统检验 (system2wide test) 产出方程检验 (output equation tests)

Δ12 y Δ12 m Δ12 p Δ2
12 m Δ2

12 p Δ12 y Δ12 m Δ12 p Δ2
12 m Δ2

12 p

1 01228 01096 01003 01060 01041 01118 01315 01150 01813 01063

2 01108 01043 01005 01272 01016 01135 01216 01218 01441 01078

3 01045 01105 01009 01694 01046 01078 01241 01284 01636 01186

4 01011 01220 01006 01438 01068 01057 01217 01266 01399 01187

5 01006 01179 01002 01401 01034 01063 01395 01257 01262 01164

d

S2

系统检验 (system2wide test) 产出方程检验 (output equation tests)

Δ12 y Δ12 m Δ12 p Δ2
12 m Δ2

12 p Δ12 y Δ12 m Δ12 p Δ2
12 m Δ2

12 p

1 01021 01633 01119 01189 01118 01011 01777 01554 01249 01550

2 01014 01166 01245 01574 01096 01003 01103 01835 01340 01519

3 01036 01061 01223 01917 01216 01013 01026 01792 01688 01848

4 01072 01375 01142 01730 01116 01074 01077 01658 01527 01452

5 01075 01355 01128 01385 01061 01147 01118 01623 01266 01412

　　注 :S1和 S2分别为Luukkonen et al . (1988)一阶、三阶泰勒近似LM检验结果。表中计算结果为异方差稳健 LM检验的 F型统

计量 p值 ,其中第二列为线性 VECM系统方程的线性检验 ,第三列为产出方程的线性检验。

选择Δ12 yt - 2作为转移变量主要因为在 S2 检验中 ,延迟参数 d = 2时 LM检验的 F型统计量 p

值在Δ12 yt - d , d = 1 ,⋯,5中最小 ,其系统方程和产出方程分别对应 01014和 01003 ,均明显小于传统

显著性水平 5 %。而在 S1 检验结果看来 ,Δ12 yt - 2作为转移变量对系统方程和产出方程的检验均可

以近似拒绝 ,对应 F型统计量 p值分别为 01108和 01135接近于 10 %显著性水平。事实上对 S2检

验它又在所有 25种代表转移变量的系统检验和单方程检验中有最小的 p值。另外的一个原因就

是这个转移变量可以有效地允许模型参数随经济周期的不同阶段变化 ,这将体现在下文估计的转

移函数中。

在 S2 检验中 ,Δ12 mt - 3作为转移变量在多元 (系统)情形和单变量 (单方程)情形的 p值均明显

低于 10 %水平 ,相对于Δ12 mt - d , d = 1 ,2 ,4 ,5最小 ,在所有 25个转移变量中系统方程检验和单方程

检验分别列第 5和第 4。对多变量系统 S1 检验 ,Δ12 mt - 3作为转移变量可以近似拒绝线性假设 ,而

对单方程 S1 检验 ,其对应的 F型统计量 p值相对较高 ,拒绝线性假设的概率则较低 ,导致这种情形

产生的原因一方面可能泰勒近似展开的阶数较低 ,另一方面可能异方差稳健 LM检验的较低功效。
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① 导致弱拒绝线性原假设的可能原因主要有两点 :一是LSTVECM模型含有较高的滞后阶数 (p) ,大量自由度的损失导致检

验功效的降低 ;二是异方差稳健性检验是相当保守的 ,并且不是非常有效。
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同Δ12 yt - 2作为转移变量一样 ,本文使用年货币增长率的滞后值也考虑了货币供给较低和较高两个

区制之间的平滑变换。如果滞后的货币增长率可作为一个有用的转移变化 ,并且由于 st 波动控制

了LSTVECM结构中区制之间的移动 ,那么检验结果就实际上可以解释为货币 Granger影响产出并

且这种影响的本质是非线性的。

考虑的第三个转移变量是年通货膨胀率的年度变化值Δ2
12 pt - 2 ,这个变量在系统方程 S1 检验

和单方程 S1 检验中具有较低的 F型统计量 p值 ,分别为 01016和 01078 ,前者相对于Δ2
12 pt - d , d =

1 ,3 ,4 ,5 ,作为转移变量获得的检验结果最小 ,而后者则也仅稍高于Δ1
212 pt - 1的情形。对系统方程

的 S2 检验 ,Δ2
12 pt - 2作为转移变量仍然有较高的可信性 ,其对应 p值为 01096。虽然在产出方程的

S2 检验中未能获得较优的结果 ,但我们认为 S1 检验结果可以说明模型拒绝非线性的事实。实际

上 ,转移变量Δ2
12 pt - 2的引入可以使我们可以捕捉到加速通货膨胀和减速通货膨胀过程中呈现的非

线性性质。

最后 ,尽管通过年通货膨胀率滞后值 (Δ12 pt - d , d = 1 ,⋯,5)和年货币供给增长率年度变化滞后

值 (Δ2
12 mt - d , d = 1 ,⋯,5)两个变量可能检测到系统方程中存在非线性 ,但它们却不能作为产出方

程中存在非线性的合理解释。如表 2所示 ,除以Δ12 pt - d , d = 1 ,⋯,5和Δ2
12 mt - 1几种情形对系统方

程的 S1 检验拒绝线性原假设外 ,其余分别对系统方程和产出方程的 S1 检验和 S2 检验均无法拒绝

线性原假设。因此 ,在统计意义上 ,我们不能接受这两个变量作为LSTVECM模型的转移变量。

三、模型估计和我国货币—产出关系分析

通过前一部分LSTVECM模型设定的线性检验 ,这一部分进一步分析各种不同模型设定下我国

货币与产出之间是否存在非对称关系。下面以Δ12 yt - 2、Δ12 mt - 3和Δ
2
12 pt - 2作为 STVECM模型的转

移变量分别估计LSTVECM模型 ,并检验这些模型设定下 (i)货币对产出是否有显著影响关系 , (ii)

这种影响关系是否呈现非对称性。

(一)模型估计结果

表 3给出了不同转移变量下LSTVECM模型产出方程的参数估计结果 ,参数的非线性最小二乘

(NLS)估计方法见附录 B。①当以不同转移变量估计模型时 ,结果表现明显的差异。以Δ12 yt - 2为转

移变量和以Δ12 mt - 3为转移变量的平滑参数γ较小 ,以Δ2
12 pt - 2为转移变量的平滑参数γ较大 ,这

说明前两者具有平滑性的非线性转移过程 ,而后者则为突变式的非线性转移过程。虽然平滑参数

γ的标准差都非常大 ,但在理论上这种情形是允许的。② 门限参数 c 代表系统结构产生非线性的

结构转变点 ,也称为拐点 ,前两个模型我们假设门限参数未知 ,第三个模型则假设门限参数为零 ,因

为第三种转移变量假设可以用来捕捉加速通货膨胀与减速通货膨胀两种状态。结果表明前两种模

型的门限参数估计结果相对平滑参数更为稳健。最后 ,不同区制下模型的其它参数也呈现较大差

异性 ,在模型常数项、误差修正项以及差分滞后变量分别显示了不同的结果 ,这里不作具体展开。

如前一部分所述 ,本文中选用的三个转移变量Δ12 yt - 2、Δ12 mt - 3和Δ
2
12 pt - 2可以分别度量经济扩

张和经济衰退、高货币供给增长和低货币供给增长 ,以及加速通货膨胀和减速通货膨胀三类情形可

能引起的非线性。因此作为 LSTVECM模型估计结果的一部分 ,分析转移函数的特征是非常必要
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①

② 一般地 ,经验研究表明获得平滑参数γ的精确估计是比较困难的。原因之一就是对较大γ值 ,对数型函数的形状变化很

小。因此为获得γ的准确估计值 ,需要在门限值 c的局部邻域有许多数据 ,由于通常不是这种情形 ,所以一般参数γ的估计值非

常不精确 ,且当由其 t统计量来判断时 ,常常表现为不显著。

本文主要讨论产出方程中货币与产出的关系问题 ,对货币方程和价格方程不作详细分析。
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的。图 1—图 3分别给出了这三种转移变量对应的转移函数 ,以及我国历史时刻转移变量发生的

位置。由于Δ12表示年度 (12阶)差分 ,以Δ12 yt - 2和Δ12 mt - 3为转移变量的 LSTVECM模型的样本从

1990年 1月开始 ,而以Δ2
12 pt - 2的模型样本则从 1991年 1月开始。

　表 3 LSTVECM模型参数估计值

参数 转移变量Δ12 yt - 2 转移变量Δ12 m t - 3 转移变量Δ2
12 pt - 2

γ 219171 (131399) 414522 (161762) 6815711 (18011290)

c 011487 (01113) 01285833 (01131) 0 #

变量 区制 1 区制 2 区制 1 区制 2 区制 1 区制 2

const
01013633

(01003)

01021033

(01005)

01013833

(01002)

- 010049

(01016)

01018333

(01004)

01021233

(01004)

ecm - 1
- 010101 3

(01005)

- 010143 3

(01007)

- 01012033

(01004)

010436

(01032)

- 01017033

(01006)

- 01025133

(01007)

Δy - 1

- 010049

(01098)

- 010087

(01155)

010648

(01080)

- 011963

(01305)

010862

(01123)

- 011314

(01101)

Δm - 1

010285

(01034)

010102

(01034)

010394 +

(01024)

- 010247

(01057)

- 010166

(01037)

- 010336

(01026)

Δp - 1

- 010790

(01110)

- 013501 +

(01206)

- 010860

(01084)

- 012783

(01646)

- 010935

(01134)

010151

(01121)

Δy - 2

010348

(01095)

- 012228 +

(01143)

010866

(01076)

- 01502733

(01239)

010342

(01120)

- 010814

(01096)

Δm - 2

- 010102

(01034)

01175333

(01036)

010065

(01026)

01344933

(01077)

- 010237

(01038)

01108733

(01027)

Δp - 2

01246933

(01108)

013839 +

(01205)

01260133

(01079)

019643 +

(01541)

01549433

(01156)

01322933

(01112)

　　注 :第 2至 4列分别表示以Δ12 y t - 2、Δ12 m t - 3和Δ2
12 pt - 2为转移变量 ,LSTVECM模型参数

的NLS估计值。括弧 ()中数值为参数估计值对应的标准差 , #表示固定参数。“33”、“3”和

“+”分别表示参数估计量在 1 %、5 %和 10 %水平下显著。

如图 1 (a)所示 ,转移

函数 G(Δ12 yt - 2 ;γ, c)的拐

点 ĉ = 011487 ,表明在年产

出增长率大于 ĉ (经济高速

增长阶段)和在年产出增长

率小于 ĉ (经济低速增长阶

段) ,产出、货币和价格的误

差修正系统呈现为非线性

过程。从分界点 G (Δ12

yt - 2 ;γ, c) = 015两边的数

据分布观察 , 1990 年至

2007年间我国经济产出分

布较为均匀 ,高增长与低增

长数 据 绝 大 部 分 落 在

(0108 , 0121)区间内。同时

也注意到转移函数低尾和

高尾部分呈现出弱非对称

性的特征 ,这显示了我国政

府对产出高增长实施了积

极的宏观调控政策 ,对经济

过热现象采取了有效的抑

制措施。图 1 (b)进一步给

出了转移函数 G (Δ12 yt - 2 ;

γ, c)对应的区制转移时间

序列图 ,描述了随时间变化

产出增长所处经济状态的概率值 (0 < G (Δ12 yt - 2 ;γ, c) < 1) 。时间序列图基本上捕捉了我国历史

时刻发生的经济周期波动过程。

图 2 (a)描述了年货币供给增长率的转移函数 G (Δ12 mt - 3 ;γ, c) ,其拐点 ĉ = 012858 ,它将货币

供给增长划分为货币供给高增长区制和货币供给低增长区制。不同于年产出增长率 ,以年货币供

给增长率为转移函数的数据分布极不平衡 ,绝大多数样本数据落在拐点左侧 ,仅有少数样本处于高

货币供给增长区制。这个事实同时也显示了转移函数低尾和高尾部分的非对称性特征。图 2 (b)

为转移函数 G(Δ12 mt - 3 ;γ, c)对应的区制转移时间序列图 ,描述了随时间变化货币供给增长所处

状态的概率值 (0 < G(Δ12 mt - 3 ;γ, c) < 1) 。时间序列图表明我国仅在 1993年至 1994年期间发生了

非常明显的货币供给高增长 ,这与高货币供给增长区制的数据稀疏性一致 ,事实上在 1994年之后

我国年货币供给增长率逐渐趋于平缓 ,波动性减弱 ,货币政策愈渐稳健。

类似地 ,图 3 (a)给出了年通货膨胀年度变化的转移函数 G (Δ2
12 pt - 2 ;γ, c) ,这里假设其拐点 ĉ

= 0 ,目的是将年通货膨胀年度变化划分为加速通货膨胀区制和减速通货膨胀区制。如图所示 ,加
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图 1　转移函数 :样本数据 1990 :01—2007 :03　

图 2　转移函数 G(Δ12 pt - 2 ;γ, c) :样本数据 1990 :01—2007 :03

　

速通货膨胀率和减速通货膨胀率在拐点附近具有较为对称的、均匀的分布 ,但相对于年产出增长率

和年货币供给增长的转移函数 ,年通货膨胀年度变化的转移函数 G(Δ2
12 pt - 2 ;γ, c)是非平滑式的转

移 ,这由表 3中较大的平滑参数引起。时间序列图 3 (b)表明我国仅在 1992年至 1995年、2000年至

2001年、2003年至 2005年和 2007年前后均发生了非常明显的加速通货膨胀过程 ,在总体上我国通

货膨胀加速过程和减速过程发生的频率比较一致 ,这与转移函数围绕零点具有对称性一致。

以上分析了三种转移变量下LSTVECM模型的估计结果 ,特别是给出了不同经济学意义下各个

转移函数的特征。自此 ,对上面各种模型的讨论证实了产出、货币和价格系统可能依赖于经济周期

的扩张与衰退阶段、货币供给增长的高速和低速阶段以及通货膨胀率的加速和减速阶段。但实际

上 ,我们仍没有对货币与产出之间的影响关系问题给予合适的解析。下面将基于LSTVECM模型的

产出方程 ,运用Wald检验对货币与产出之间的关系给出识别和判断。

(二)货币—产出的影响关系分析

首先 ,考虑产出方程中货币因素 (包括误差修正项、货币差分滞后项)是否对产出具有显著的解

释能力。也就是考虑如下产出方程中所有含有货币因素的变量的系数是否全为零 ,即对所有
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图 3　转移函数 G(Δ2
12 pt - 2 ;γ, c) :样本数据 1991 :01—2007 :03　

Δyt = (μy
1 +αy

1 zt - 1 + ∑
p- 1

j = 1
<y

1 jΔyt - j + ∑
p- 1

j = 1
<m

1 jΔmt - j + ∑
p- 1

j = 1
<p

1 jΔpt - j ) (1 - G( st ;γ, c) )

+ (μy
2 +αy

2 zt - 1 + ∑
p- 1

j = 1
<y

2 jΔyt - j + ∑
p- 1

j = 1
<m

2 jΔmt - j + ∑
p- 1

j = 1
<p

2 jΔpt - j ) G( st ;γ, c) (4)

i = 1 ,2 , j = 1 ,⋯, p - 1 ,αy
i = <m

i , j = 0。需要注意的是 VECM模型中考虑变量之间的因果关系既要考

虑滞后货币差分变量的影响 ,也要考虑误差修正项中货币因素的影响 ,见 Enders (1995) 。按照

Granger因果关系检验的思想 ,可以构造Wald型检验统计量或 F型检验统计量 ,为实现方便起见文

中采用Wald型 Granger因果关系检验 ,其中未约束的产出方程参数估计值来自 LSTVECM模型的

NLS估计。①

表 4第 2行给出了不同转移变量下产出方程中货币与产出的 Wald型 Granger因果关系检验。

所有Wald检验统计量都显著地拒绝了货币非 Granger影响产出的原假设 ,结果表明以Δ12 yt - 2、Δ12

mt - 3和Δ
2
12 pt - 2为不同转移变量的LSTVECM模型 ,货币对产出具有显著的影响关系。

表 4 货币—产出关系的Wald检验

原假设 转移变量Δ12 yt - 2 转移变量Δ12 m t - 3 转移变量Δ2
12 pt - 2

货币非 Granger影响产出

αy
i = <m

i , j = 0 , i = 1 ,2 , j = 1 ,⋯, p - 1

4814660

(01000)

4713877

(01000)

5116807

(01000)

货币对称影响产出

αy
1 =αy

2 , <m
1 , j = <m

2 , j , j = 1 ,⋯, p - 1

1315035

(01004)

211119

(01000)

1018019

(01013)

　　注 :此表在LSTVECM模型估计基础上采用具有参数约束的 Wald检验方法。( )中的数值为对应 Wald检验统计量的渐近 p

值。

其次 ,我们需要考虑的是不同区制下各产出方程中货币对产出的影响是参数不变的 ,还是参数

变化的。此时 ,对产出方程中不同区制下的误差修正项系数和滞后货币差分项系数进行参数稳定
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① 同Wald型 Granger因果关系比较 ,F型 Granger检验统计量的构建相对复杂 ,它需要获得两个方程的残差方差 ,即分别估计

未约束产出方程和对货币因素约束后的产出方程。
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性检验 ,即考虑参数αy
1 =αy

2 和 <m
1 , j = <m

2 , j , j = 1 ,⋯, p - 1是否成立。同 Granger因果关系检验相似 ,

这里也采用Wald检验 ,即对参数约束αy
1 =αy

2 和 <m
1 , j = <m

2 , j , j = 1 ,⋯, p - 1进行检验。同样 ,这种检

验方法由于只需获得未约束LSTVECM模型产出方程的参数估计即可计算 ,所以比较简单、易于实

现。

对不同转移变量下产出方程中货币对产出的参数稳定性检验结果在表 4第 2行给出。如表所

示 ,所有Wald检验统计量在传统 5 %临界水平下仍然是非常显著的 ,也就是拒绝了参数稳定性的

原假设。结果表明在不同转移变量下 ,产出方程中货币对产出的影响是非对称的。从而 ,在经济周

期的高速增长和低速增长阶段、在货币供给的高增长和低增长阶段以及在通货膨胀率的加速和减

速阶段 ,我国货币对产出的影响具有非对称性。

四、基本结论

从上述分析可以看出 ,以我国产出、货币和价格组成的一个系统作为研究对象 ,货币行为对实

际产出的影响关系呈现出明显的非对称性 ,具有很强的非线性特征。这一分析结论与 Rothman et

al . (2001)使用 STVECM模型同一方法对美国进行的分析结论有一定差异。Rothman et al . (2001)

表明通过线性检验货币—产出关系存在显著的非线性 ,特别是货币增长率作为转移变量时暗示了

货币对产出具有非 Granger影响关系 ,但样本内和样本外的预测精度检验分析结果却并未显示货币

非 Granger影响产出。本文同Weise (1999)与刘金全和郑挺国 (2006b)的研究有一定的相似性 ,都先

通过线性检验方法发现存在以不同转移变量度量的非线性行为 ,只在后期技术处理和研究结论上

有较大的差别 ,本文通过非线性 Granger因果关系检验获得了货币—产出的非对称影响关系结论 ,

而后两者则通过一般性脉冲相应分析获得了货币政策冲击对产出波动的非对称效果的结论。此

外 ,我国货币—产出的非对称影响关系在一些学者的研究文献中也得到了印证 ,引言中已给出表

述。

我们认为 ,我国货币—产出的非对称影响关系是状态相依的 ,并主要区别在非对称 (非线性)形

式上 ,文中指平滑迁移函数的差异。在第二部分 ,我们以年度产出增长率、年度货币增长率和年度

通货膨胀率年度变化三个变量作为转移变量度量了我国货币—产出关系的各种状态相依性 ,即分

别依赖于经济周期的高速增长和低速增长阶段、货币供给的高增长和低增长阶段以及通货膨胀率

的加速和减速阶段。第三部分通过LSTVECM模型的估计识别了这些状态相依的转移函数 ,并分析

我国货币—产出非对称影响关系发生的基本特点。在现实意义上 ,这将有助于人们了解我国货币

政策实施的经济背景 ,有助于中央政府和经济学家评价货币政策效果的有效性 ,并进一步为宏观经

济预测和政策制定提供良好的实践基础和理论支持。另外 ,非线性 Granger因果关系检验结果还表

明在不同转移变量和不同状态相依性下 ,我国货币行为对实际产出波动具有显著的非对称影响关

系。这个结论为近些年来关于我国名义经济与实体经济之间是否存在非线性关系、我国货币政策

效果是否具有非对称等方面的经济问题提供了进一步的经验证据。

本文的主旨是采用多元 STAR模型这种新方法对我国货币—产出关系进行重新研究 ,但这类

多元 STAR模型的方法仍然处于不断的学习和摸索中。结合本文研究不足 ,我们认为未来研究的

方向应有以下几点 :首先 ,为检验我国货币—产出关系随样本长度变化的一致性 ,可以考虑用滚动

时窗的方法进行进一步确认。我们在此研究中也考虑了滚动时窗的方法 ,但我国这方面的经济统

计数据样本长度太短 ;其次 ,为检验此非线性模型研究结果的有效性 ,可以考虑采用样本内和样本

外预测分析进行评价 ;最后 ,根据货币政策非对称相关理论和经验研究 ,也可以考虑利用一般性脉

冲响应函数检验和分析货币冲击大小和方向的非对称性。

货币—产出之间的影响关系 ,还需要大量的经济理论模型支持和非线性影响关系检验。随着
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我国宏观经济变量数据的丰富和健全 ,随着制定和操作货币政策的实践进一步深入 ,我们将对货币

—产出的影响关系以及货币政策的传导机制等问题获得更为全面的认识。

附录 A　STVECM模型的线性检验

这一部分主要介绍对 STVECM模型的线性检验方法。在这里 ,我们基于线性 VECM模型 (3)下 ,检验以选择性

变量 st 作为非线性转移解释的 LSTVECM模型是否更有可取。然而由于 (1)式 LSTVECM模型中含有噪声参数 ,其

在原假设下是不可识别的 ,所以直接检验线性有一定难度。此时 ,线性原假设可以以多种方式表示 ,或者为 H0∶μ1

=μ2 ,α1 =α2 且Φ1 , j =Φ2 , j , j = 1 ,⋯, p - 1 ,或者为 H′0∶γ= 0。为解决识别问题 ,按照 Luukkonen et al. (1988)的方

法 ,我们采用一个合适的泰勒近似式代替转移函数 G( st ;γ, c)。例如 ,通过 G( st ;γ, c)一阶泰勒展开式得到的重

新参数化模型为

Δx t = M0 + A0 z t - 1 + ∑
p- 1

j = 1

Γ0 , jΔx t - j + M1 st + A1 st + A1 z t - 1 st + ∑
p- 1

j = 1

Γ1 , jΔx t - jst + e t

其中 e t 由原始冲击εt 和来自泰勒近似展开误差两部分组成。注意到式中假设 st 不是 x t - j , j = 1 ,⋯, p - 1中的一

个变量或它们的线性组合 ,不然 M1 st 项应从该式中剔除。M i ,Ai 和Γi , j , i = 0 ,1 , j = 1 ,⋯, p - 1 ,是初始 LSTVECM

模型 (1)中参数的函数 ,使得初始线性原假设就等价于辅助回归变量 st ,z t - 1 st 和Δx t - jst , j = 1 ,⋯, p - 1对应参数等

于零的原假设 ,也即是 H″0∶M1 = A1 =Γ1 , j = 0 , j = 1 ,⋯, p - 1。这个假设可以用标准变量增加检验 ( standard variable

addition test)实现 ,其对应的拉格朗日乘子 (LM)统计量在原假设下服从自由度 k ( r + 1) + ( p - 1) k2 的χ2 分布 ,以 S1

表示 ,此统计量也可轻松地从在原假设下线性 VECM的残差和基于常数 ,z t - 1 ,Δx t - j , st ,z t - 1 st 和Δx t - jst , j = 1 ,⋯,

p - 1的辅助回归残差计算得到 ,以该检验法的 F型表示 ,F型检验统计量相对χ2 型具有更好的小样本性质。我们

也考虑 Luukkonen et al. (1988)关于对数转移函数的三阶泰勒近似 ,更高阶的展开结果导致重新参数化的模型增加

了 si
t ,z t - 1 si

t 和Δx t - js
i
t , i = 2 ,3 , j = 1 ,⋯, p - 1 ,的辅助回归量。此时在线性原假设下对应参数等于零 ,相应的检验

统计量记为 S2。

另外 ,如果 VECM模型残差存在不可忽略的异方差现象 ,那么运用线性检验的异方差稳健性方法就非常有意

义 ,因为异方差可能导致虚假 (伪)拒绝原假设。Rothman et al1 (2001)表明在异方差下的线性检验大小严重趋于上

偏 ,或检验值偏大 ,此时检验是非稳健的。为此 ,Davidson and MacKinnon (1985)和Wooldridge (1991)提出了使用于存

在异方差现象而不需设定异方差具体形式的设定检验。本文使用的稳健性线性检验应用了 Wooldridge (1991)的

“程序 311”。

附录 B　STVECM模型的估计

LSTVECM模型 (1)中的参数估计可以直接采用非线性最小二乘 (NLS)方法 ,这种方法就等价于基于正态分布的

伪 (quasi)极大似然估计。假设参数空间可以表示为Θ= (μi ,αi ,Φi , j ,γ, c) , i = 1 ,2 , j = 1 ,⋯, p - 1 ,它可以通过下式

进行估计 :

Θ̂ = argmin
Θ

QT (Θ) = argmin
Θ

log[ det (Ω(x t ;Θ) ) ]

这里Ω表示残差协方差矩阵 ,表示行列式运算。在一定 (弱)正则条件下 ,相应的估计值就是一致的且渐近正态的 ,

见White and Domowitz (1984)。

NLS估计需要对参数进行迭代运算 ,一般采用一些优化算法。为便于实现非线性优化 ,我们利用这样的事实 ,

即给定参数γ和 c ,可以利用普通最小二乘法 (OLS)估计参数μi ,αi 和Φi , j , i = 1 ,2 , j = 1 ,⋯, p - 1。因此 ,非线性优

化问题就可以先采用二维格点搜索法 (two dimension grid search)先获得转移函数中参数γ和 c的初始值 ,然后再对

目标函数 log[ det (Ω(x t ;γ, c) ) ] (给定参数γ和 c下残差协方差矩阵的行列式对数值)进行迭代估计 ,注意其余参数

通过 OLS方法估计。这种办法显著地降低了 NLS估计的维数问题。参数γ和 c初始值的选择采用格点搜索法获

得 ,具体如下 :首先构造参数γ和 c的备选二维参数空间 ,以二维格点表示。一般地 ,参数γ构造在 [011 ,10 ]区间 ,

参数 c构造在转移变量排序序列的 15 %至 85 %之间 ;然后 ,取任意一组参数γ和 c ,计算模型的方差协方差矩阵 ;

依次取遍上述备选二维参数空间 ,并求出使得当方差协方差矩阵行列式最小时的参数γ和 c ,该组参数记为 NLS估

计的初始值。
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Empirical Analysis of Asymmetric Money2Output Causality in China :

Based on the Smooth Transition Vector Error2Correction Model

Zheng Tingguo and Liu Jinquan
(Quantitative Research Center of Economics , Jilin University)

Abstract :The study on the asymmetric money2output causality has been widely taken interest in the microeconomics field recently.

This paper uses a smooth transition vector error2correction model (STVECM) to study whether there is an asymmetric money2output

causality in China over 1989—2007. By including lagged yearly growth rates in output , lagged yearly growth rates in money , and

lagged yearly changes in the annual inflation rate as transition variables , linearity test results show the evidence of nonlinearity in

the output , money and price system. By model estimation , the economy andΠor policy state2dependence of the China’s money2
output causality is identified. And the asymmetry is approved by nonlinear Granger causality test. Broadly speaking , the money2
output causality of China has strong asymmetries which depend on the high and low growth stages of business cycle , the high and

low growth stages of money supply , and the accelerating and decreasing stages of inflation rate.
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