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开放框架下的中国货币

需求函数稳定性问题研究

———基于结构突变的视角

项后军 孟祥飞 潘锡泉
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摘要: 本文在开放框架下，基于结构突变的视角对纳入汇率( 特别是在考虑到了汇

率结构突变的情况下) 及国外利率等因素的我国货币需求函数稳定性进行了研究。结果

发现: 在样本期内，人民币名义有效汇率确实在 2003 年 4 月和 2005 年 9 月两个时点发生

了结构突变; 而且这两次结构突变对货币需求函数的结构产生了显著不同的影响，表现在

人民币名义有效汇率在 2003 年 4 月前以及 2003 年 4 月至 2005 年 9 月前均未能对广义

货币需求产生实质性的影响，而在 2005 年 9 月后却对广义货币需求产生了显著的正向影

响。尽管如此，汇率的这种结构变化对货币需求函数造成的影响仍未能改变货币需求函

数的稳定性，即在开放框架下我国仍然存在着稳定的货币需求函数。这一结果为我国合

理地确定货币供应量，并以此影响宏观经济等带来有价值的参考。
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一、问题的提出

货币供应量作为我国货币政策的中介目标，一般来说需要事先根据货币需求函数来预测货币需求总量。
因此，若货币需求函数不稳定，中央银行就难以准确预测货币需求的变动趋势，从而无法合理设定货币供应

量目标，最终也就很难实现产出增长和价格总水平稳定的目标。
这样看来，稳定的货币需求函数①是中央银行通过控制货币供应量来对经济施加影响以及调控宏观经

济的一个重要先决条件。问题是，近年来，中国宏观经济形势日趋复杂和金融体系不断演化。尤其是，我国

对外开放程度的不断加大、经济对外依存度的持续提高，以及我国逐步迈向更灵活的汇率制度等，都有可能

影响到我国货币需求函数的稳定性。因此，在这种背景下对货币需求函数的稳定性进行研究显然是很有必

要的。
但综观国内外对我国货币需求进行研究的大量文献，笔者发现大部分文献完全忽视了这一问题径直对

货币需求函数展开了这样或那样的讨论，而少数涉及到这一问题的研究则基本上未有定论。
首先，这些研究中相当一部分完全是在封闭框架下进行的，并未涉及到汇率和国外利率。譬如汪红驹

( 2002) 的估计结果说明 M1 和 M2 都具有长期稳定的货币需求函数，但它们的短期误差修正模型并不稳定。
张勇和范从来( 2006) 的研究表明 M1 的短期需求函数具有稳定性，但 M2 的短期需求函数不具有稳定性。
叶光( 2009) 也认为我国 1978 年至今货币需求函数并不稳定。
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其次，另有少部分在开放框架下①进行的研究则注意到了伴随着我国对外开放的逐渐深入和对外依存

度的逐步提高，汇率和国外利率对我国货币需求函数可能会产生影响，并开始将这些因素纳入到货币需求函

数的讨论中。其中，较典型的如易行健( 2006) 的研究结果表明，在开放经济条件下我国仍然存在长期稳定

的货币需求函数，且人民币名义有效汇率指数的上升将通过货币替代效应与资本流动效应显著减少国内居

民与企业对人民币的需求。而宋金奇和雷钦礼( 2009) 的研究结果则表明我国货币需求与利率、收入、汇率

变动率之间存在一个协整关系，而去除汇率变动变量后它们之间却不存在协整关系，这意味着汇率变动是影

响我国货币需求函数稳定的关键变量。
问题是，尽管这些研究已经考虑到了开放框架下汇率等因素对我国货币需求函数的影响，但是它们都忽

视了在其较长的样本期跨度内，汇率特别是汇率制度所发生的某些明显变化，以及这种变化使得汇率数据生

成过程( DGP) 可能会发生结构性改变②，而这一点很有可能会影响到货币需求函数的稳定性。
事实上，目前已有部分较新的文献开始注意到这一问题。譬如，伍戈( 2009) 就曾经以 2005 年汇率形成

机制改革为分界点引入虚拟变量，试图研究汇改对货币需求的影响。其结果显示无论从长期还是短期来看，

人民币汇率本身的变化都没有显著地影响货币需求，但人民币的升值预期倒是引致了更多的货币需求。另

外，吴平勇等( 2007) 和万晓莉等( 2010) 以类似的方法做了研究。
遗憾的是，上述文献的处理方法却是直接根据某些重要经济事件发生的时点来设定结构突变点，而这种

处理方法存在的最大缺陷是无法将结构突变检测内生化。这样带来的问题是，某些经济事件冲击虽然当时

看似很重大，但是未必真的能够对变量的数据生成过程( DGP) 产生影响，或者未必即刻引致数据生成过程

发生改变。由此，如果仍然直接主观地将其设定为结构突变点，很可能会使结果产生一定的偏误( 项后军、
潘锡泉，2010) 。故汇率是否会发生结构突变以及这种结构突变是否会影响货币需求函数的结构及其稳定

性，是在开放框架下纳入汇率进行货币需求函数研究所无法回避的问题。
此外，还有一点需要注意的是，以往绝大多数研究都认为货币需求函数的影响变量是同阶的③( 刘金全

等，2006; 胡维波，2007; 等等) ; 而近年来却有少量研究( 伍戈，2009 ) 注意到了某些变量并不是同阶的。因

此，本文考虑到发生结构突变的情况下变量可能会出现的不同阶情况，将利用边限检验( Bounds Testing) 方

法无需变量必须是同阶的优点，运用考虑结构突变( Bai － Perron 内生多重结构突变检验方法) 的 ARDL －
ECM 模型对开放框架下的货币需求函数稳定性进行研究。

最后，综观以往的文献，不难发现大部分研究都是采用年度数据或是季度数据，而这样一来，很可能导致

一些计量方法的运用会因样本量较少而出现偏误。因此，本文采用 2000 年 1 月 － 2009 年 12 月的月度数据

为样本更为精细地刻画各变量对货币需求函数的影响。

二、货币需求函数的模型设定和计量方法介绍

(一)模型的设定

传统货币需求理论认为，影响货币需求的因素主要有规模变量、机会成本变量。规模变量是用来衡量经

济活动中利用货币进行交易的规模，通常取决于财富、收入等。机会成本变量是指人们因持有货币而放弃其

他资产所获得的收益，通常取决于利率、通货膨胀率和其他资产的平均收益率等。而在开放经济框架下，

Bahmani － Oskooe 和 Shin( 2002) 、Wang( 2005) 等均指出汇率和国外利率实际上也是影响货币需求函数的不

可忽视的重要因素。除此之外，制度因素也是影响货币需求函数的一个基本因素，易行健( 2006 ) 认为制度

因素的缺失不仅会使长期货币需求方程中收入弹性较高，还会导致货币需求的短期动态方程拟合度较低。
有鉴于此，本文将参考以往的研究方法，同时也为了与已有的研究进行对比分析，故将上面所分析的各

种影响因素均纳入到货币需求函数中; 同时类似于目前的绝大部分研究，本文也采用半对数线性形式，构建

开放条件下我国货币需求函数的模型为:

LNMt = C + α0LNGDPt + α1RATEt + α2 INt + α3FRt + α4LNNEERt + εt ( 1)

其中，LNMt 为实际货币总量; LNGDPt 为影响货币需求函数的规模变量的实际值; RATEt 为我国居民持
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同阶是指各个时间序列变量在平稳性检验中具有相同的阶数。



有货币的机会成本变量; INt 为制度变量; FRt 为国外利率; LNNEERt 为汇率变量; εt 为随机扰动项。
(二)计量方法介绍

1． Bai － Perron 内生多重结构突变检验模型设定

Bai － Perron( 1998，2003) 内生多重结构突变检验方法不同于以往的结构突变检测方法，它克服了以往只

能检测 1 个( Perron，1989; Zivot and Andrews，1992 ) 或 2 个( Garcia Perron，1996; Lumsdaine and Papell，1997;

Lee and Strazicich，2003) 结构突变点的局限性，能更有效地检测出数据生成过程是否发生了结构突变以及

结构突变发生时点和次数。其主要思路和方法具体如下:

考虑带有 m 个结构突变点的多重线性回归方程如下:

yt = x't β + z't δ1 + ut，t = 1，2，…，T1，

yt = x't β + z't δ2 + ut，t = T1 + 1，T1 + 2，…，T2， ( 2)


yt = x't β + z't δm + 1 + ut，t = Tm + 1，Tm + 2，…，T。


yt = x't β + z't δ j + ut，t = Tj － 1 + 1，Tj － 1 + 2，…，Tj，j = 1，2，…，m + 1 ( 3)

其中，j = 1，…，m + 1，yt 为因变量，( xt ) p × 1为向量，( zt ) q × 1为向量，β、δ j 为对应的系数向量，ut 为残差项，

m 次结构突变点( T1，T2，…，Tm ) 未知。将( 3) 式用向量的形式表示为:

Y = Xβ + Z
－
δ + U ( 4)

其中，Y = ( y1，y2，…，yT ) '，X = ( x1，x2，…，xT ) '，U = ( u1，u2，…，uT ) '，δ = ( δ'1，δ'2，…，δ'm + 1 ) '，Z
－

为对角线

矩阵，Z
－

= diag( Z1，Z2，…，Zm + 1 ) ，Zi = ( ZTi － 1 + 1，…，ZTi ) '。
Bai － Perron 内生多重结构突变检验以最小二乘法的原理为基础，对每个可能的分割( T1，T2，…，Tm ) 计

算其残差平方和，记为:

ST ( T1，T2，…，Tm ) = min∑
m+1

i = 1
∑
Ti

t = Ti－1+1
( yt － x't β + z't δi )

2 ( 5)

然后对每一个不同的分割方式所得到的残差平方和进行比较，使残差平方和 ST ( T1，T2，…，Tm ) 达到最

小的分割就是估计所得的分割，最后求得结构突变点的位置为( T̂1，T̂2，…，T̂m ) = arg minST ( T1，T2，…，Tm ) ，

并得到相应的置信区间。
基于上述模型，对数据生成过程是否存在结构突变进行显著性检验。Bai 和 Perron( 1998) 发现，结构突

变点在全部样本中的相对位置 T̂ /T 会收敛到它们的实际值，但是估计所得的T̂1 并不具有一致性。于是 Bai
和 Perron( 1998) 根据大样本理论，提出了检测结构突变点的众多统计量，主要包括 SupF 统计量、Dmax 统计

量( UDmax 和 WDmax 统计量) 、BIC 和 LWZ 信息准则、SupF( l + 1 | l) 序列统计量。与此同时，Bai 和 Perron
( 2003) 还进一步对统计量进行了蒙特卡洛模拟，得到统计量的临界值，且建议使用 UDmax 和 WDmax 统计

量作为是否发生结构突变的依据，SupF( l + 1 | l) 序列统计量作为判断发生结构突变次数的依据①，鉴于篇幅

的原因，这里就不一一介绍各检验统计量的详细内容了②。
2． 边限检验法( Bounds Test) 和 ARDL 协整检验方法介绍

自回归分 布 滞 后 方 法 ( ARDL ) 是 由 Charemza 和 Deadman ( 1992 ) 最 早 提 出，经 过 Pesaran 和 Smith
( 1998) 、Pesaran 和 Shin( 1999) 、Pesaran 等( 2001 ) 等逐步完善和推广。其协整检验的主要思想是由边限检

验法( Bounds Test) 确定变量之间是否存在长期均衡关系( 协整关系) ，然后在协整关系存在的前提下估计变

量间的相关系数。在考虑滞后效应的模型中具有很好的应用性，而且具有非常好的小样本性质和处理不同

阶的独特能力。具体步骤为: 首先对各差分变量进行充分滞后，并利用 AIC 或 SBC 准则选择最佳的滞后期;

然后利用边界临界值进行检验( Bounds Test) ，判断变量间是否存在长期平稳关系，如果平稳，则将其引入无

约束误差修正模型; 再利用 AIC 或 SBC 准则并结合其他诊断标准最终确定 ARDL 模型的形式; 最后估计出

变量间的长期协整和短期动态关系。
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Bai 和 Perron( 2003) 通过蒙特卡洛模拟发现序列统计量检验势最高。
具体统计量参见 Bai － Perron( 1998) 的原文或向本文作者索取。



三、人民币名义有效汇率内生多重结构突变检验

(一)数据来源及处理

本文选取 2000 年 1 月至 2009 年 12 月的月度数据作为分析样本。虽然我国现行的货币供应量主要分

为狭义货币 M1 和广义货币 M2 两大类。但是广义货币 M2 的统计口径比狭义货币 M1 更为广泛，它不仅包

括狭义货币 M1，还包括单位定期存款、储蓄存款、外汇存款和货币市场共同基金。此外，考虑到现有众多文

献( Hafer and Jansen，1991; 易行健，2006; 等等) 普遍认为采用广义货币 M2 能够更好地反映货币政策实施的

长期经济冲击，本文将选取广义货币 M2 估计货币需求函数。由于我国没有公开的月度 GDP 数据，遵从一

般文献的做法，本文采用工业增加值作为 GDP 的代理变量。广义货币需求 M2、国内生产总值 GDP 和消费

者价格指数 CPI 的原始数据均来自中经网数据库，M2 和 GDP 经 CPI 平减成实际值后取对数，以消除异方

差，并进行季节调整，以消除季节因素的影响。本文采用一年期银行定期存款利率作为我国居民持有货币的

机会成本，数据来自国际货币基金组织，当发生利率调整时，按当月利率具体执行天数进行加权平均得到月

度数据。制度因素参考麦金农( 1997) 、易行健( 2006) 和王元( 2009) 等的方法，采用 M2 与 GDP 的实际值之

比①。国外利率 FR，取美国三年期政府债券利率作为代理变量，并进行季节调整，以消除季节因素的影响。
汇率采用人民币名义有效汇率 NEER，转化成以 2000 年 1 月为基期( 2000． 01 = 100 ) 的数据，因为人民币名

义有效汇率是以贸易份额为权重的加权汇率，较双边汇率更能有效反映出汇率的真实变动对物价的影响。
这里采用间接标价法，数值变大表示人民币升值，反之则表示贬值。国外利率 FR 与人民币名义有效汇率

NEER 的数据均来自于国际货币基金组织国际金融统计在线数据库( IMF) 。
(二)名义有效汇率内生多重结构突变检验

运用 Bai － Perron( 1998，2003) 提出的内生多重结构突变检验方法对人民币名义有效汇率进行检验，通

过 Gauss8． 0 软件程序得到结果如表 1。

表 1 Bai － Perron 检验结果( 人民币名义有效汇率 2000． 1 － 2009． 12)

多重结构突变检验统计量值

SupFT ( 1)
2． 6293

SupFT ( 2)
5． 9772*

SupFT ( 3)
7． 707＊＊＊

UD max
7． 707*

WDmax
13． 985＊＊＊

SupF( 2 |1)
8． 0571*

SupF( 3 |2)
4． 1641

方法
结构突变点个数
结构突变点时间

δ 估计值

Sequential
2

2003: 04
δ̂1 : 4． 66725
( 0． 004907)

LWZ
3

2005: 09
δ̂2 : 4． 597679
( 0． 004147)

BIC
3

δ̂3 : 4． 700417
( 0． 006335)

注:( 1) * 、＊＊、＊＊＊分别表示显著性水平为 10%、5%和 1% ; ( 2) 小括号内为标准差。

由表 1 可以得到，尽管 SupFT ( 1) 为 2． 6293，在统计上不显著，但根据 Perron 的建议，当时间序列数据备

则假设为一个结构突变点时，SupFT ( 1) 容易接受原假设，检验势下降的缺陷，所以我们不采用 SupFT ( 1) 统计

量，采用更高阶的 SupFT ( m) 统计量( m≥2) 。从表 1 可以得到 SupFT ( 2) ，SupFT ( 3 ) 统计量分别在 10% 和

1%显著性水平显著，表明名义有效汇率确实存在多个结构突变点。另一方面，UDmax 统计量和 WDmax 统

计量分别在 10%和 1%显著性水平显著，拒绝不存在结构突变的原假设，说明名义有效汇率至少存在一个结

构突变点。
表 1 中的序列统计量选择了名义有效汇率存在 2 个结构突变点，而 LWZ 信息准则和 BIC 信息准则却选

择了名义有效汇率存在 3 个结构突变点。根据 Perron 的建议，当各统计量选择的结构突变点个数不一致时，

以序列统计量选择的结构突变个数作为标准。因此，从我们的检验结果来看，名义有效汇率在样本期内确实

发生了两次结构突变，突变时点分别为 2003 年 4 月和 2005 年 9 月，而并非现有文献普遍认为的 2005 年 7
月汇改政策发生时点。

至此，上述 Bai － Perron 检验已表明样本期间内名义有效汇率数据生成过程确实发生了两次结构突变，意

味着某些经济冲击确实对名义有效汇率数据生成过程产生了实质影响，但这种影响是否会导致数据生成过程
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①影响货币需求的制度因素有经济的市场化、证券市场的发展和货币化进程。但是由于各种原因不能将三个影响因素同

时放入货币需求函数。易行健( 2006) 已用实证分析证明了 M2 /GDP 作为制度变量是较为合适的。



发生改变———变为趋势平稳过程，抑或仍为单位根过程，这是需要进一步加以重新分析的问题( Bai － Perron 检

验本身并不能判断数据生成过程的变化) 。
(三)包含内生多重结构突变的人民币名义有效汇率数据生成过程的重新分析

在上述 Bai － Perron( 1998，2003) 内生多重结构突变检验已检测出结构突变时点的基础上，我们进一步

应用王少平和李子奈( 2003) 关于已知结构突变点情况下的数据生成过程分析方法和步骤，对名义有效汇率

数据生成过程进行重新分析。
第一步: 对名义有效汇率进行退化趋势，记这一回归产生的残差为 ût，也即为 ut 退化结构突变的趋势之

后的数据:

LNNEERt = α + βt + γ1DT1 + γ2DT2 + ut ( 6)

其中，DT1、DT2 分别为 2003 年 4 月和 2005 年 9 月结构突变点处的虚拟变量。当时间 t ＜ 2003: 04 时，

DT1 = 0，反之，DT1 = 1; 当时间 t ＜ 2005: 09 时，DT2 = 0，反之，DT2 = 1。
第二步: 用 ût 对 ût － 1进行回归，即退化趋势后的回归:

ût = ρ̂ût － 1 + εt ( 7)

若 εt 为独立同分布，Perron( 1989) 证明 ρ̂ 的分布不是标准的 DF 分布，不宜直接使用 DF 临界值确认 ρ̂ =

1( 即 ût ～ I( 1) ) 。对大多数的数据退化趋势后的 ût 可能具有相关性，则需要进行第三步，即加入因变量的滞

后项以消除相关性。
第三步: 进一步使用 ADF 检验，即回归以下方程:

ût = ρ̂ût － 1 + β1Δût － 1 +… + βkΔût － k + et ( 8)

第四步: 计算 ρ̂ 的 t 统计量值，并使用 Perron 的临界值确认接受还是拒绝 ρ̂ = 1。若 ρ̂ = 1，则表明名义有

效汇率数据生成过程为结构突变的单位根过程，否则认为其数据生成过程为结构突变的趋势平稳过程。
按上述步骤，对名义有效汇率数据生成过程退化趋势得到( 括号内为标准差) :

LNNEERt = 4． 632538 + 0． 001864t － 0． 1478DT1 － 0． 005083DT2
( 647．0808) ( 7．545266) ( －12．53903) ( －0．400224) ( 9)

对上述去除趋势后的回归方程提取残差进行 ADF 检验，检验类型为无截距项和趋势项，得到 t 统计量

值为 － 3． 12803 ＞ － 4． 58( 10%临界值) ，无法拒绝残差项ût ～ I( 1) 。所以名义有效汇率数据生成过程实为产

生结构突变的单位根过程，表明名义有效汇率数据生成过程对某些经济冲击产生了记忆特性，使其无法恢复

到结构突变前的均值水平。

四、考虑结构突变的货币需求函数 ARDL － ECM 模型协整检验和实证估计

(一)考虑结构突变的货币需求函数 ARDL － ECM 模型设定

考虑到一些经济冲击使名义有效汇率在样本期内发生了两次结构突变，因此，为反映出结构突变后人民

币名义有效汇率的作用效果，参考 Susanti( 2001) 、Kunitomo( 2005) 等的处理方法在 2003 年 4 月和 2005 年 9
月结构突变处分别引入虚拟变量 DT1、DT2。当时间 t ＜ 2003: 04 时，DT1 = 0，反之，DT1 = 1; 当时间 t ＜ 2005:

09 时，DT2 = 0，反之，DT2 = 1。并进一步参考王宇雯( 2009) 等的做法，将虚拟变量 DT1、DT2 分别与人民币

名义有效汇率的交互形式也作为解释变量引入 ARDL － ECM 模型中，分别记为:

DUMLNNEER1 = DT1 × LNNEER DUMLNNEER2 = DT2 × LNNEER
因此，根据 ARDL － ECM 模型和货币需求函数理论模型，结合考虑名义有效汇率发生结构突变这一特

征，将本文的 ARDL － ECM 模型设定为:

Δ LNM2t = C +∑
p0

i = 1
β0iΔLNM2t －i +∑

p1

i = 0
β1iΔLNGDPt－i +∑

p2

i = 0
β2iΔRATEt－i +∑

p3

i = 0
β3iΔINt－i +∑

p4

i = 0
β4iΔFRt－i +

∑
p5

i = 0
β5iΔLNNEERt－i +∑

p6

i = 0
β6iΔDUMLNNEER1 t －i +∑

p7

i = 0
β7iΔDUMLNNEER2 t －i + α0LNM2t －1 +

α1LNGDPt－1 + α2RATEt－1 + α3 INt－1 + α4FRt－1 + α5LNNEERt－1 + α6DUMLNNEER1 t －1 +
α7DUMLNNEER2 t －1 ( 10)

(二)考虑结构突变的货币需求函数 ARDL － ECM 模型边限协整检验(Bounds Test)
运用 Microfit4． 1 软件对货币需求函数的回归模型进行 Peasran 边限协整检验( Bounds Testing) ( 最优滞
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后期根据 AIC /SBC 准则选择) ，得到检验结果如表 2。

表 2 Peasran 边限协整检验的 F 统计量值( 样本区间 2000． 1 － 2009． 12)

F 统计量值

滞后阶 1 2 3 4 5 6 7 8 最优滞后期

不含趋势 1． 2896 1． 1731 1． 5929 2． 2357 3． 5763＊＊ 1． 8476 1． 3576 1． 9853 5
含趋势 1． 1993 2． 1208 1． 9612 2． 2235 3． 5021* 1． 7831 1． 3579 1． 2906 5

注:( 1) ＊＊表示在 5%显著性水平显著，* 表示在 10%显著性水平显著; ( 2) 不含趋势项时 5% 显著性水平上下临界值分

别为 2． 32 和 3． 50，含趋势项时 10%显著性水平上下临界值分别为 2． 38 和 3． 45，临界值来自于 Pesaran 等( 2001) 原文; ( 3) 自

变量个数 k = 7。

表 2 结果表明，在不含趋势项时 F 统计量在 5%的显著性水平下拒绝不存在协整的原假设; 在含趋势项

时 F 统计量在 10%的显著性水平下拒绝不存在协整的原假设。
运用 Microfit4． 1 软件计算得到广义货币需求 M2 不含趋势项时 ARDL 模型形式为 ARDL( 1，0，0，0，0，0，

0，0) ( 最优滞后期根据 AIC 信息准则判断) 和含趋势项时 ARDL 模型形式为( 1，0，0，0，0，0，0，0) 。其相应的

估计结果如表 3 所示。

表 3 ARDL 模型估计结果

不含趋势项 ARDL( 1，0，0，0，0，0，0，0) 含趋势项 ARDL( 1，0，0，0，0，0，0，0)

变量 系数 T 统计量 P 值 变量 系数 T 统计量 P 值

LNM2( － 1) 0． 23131 3． 443 0． 001 LNM2( － 1) 0． 1921 2． 8466 0． 005
LNNEER 0． 019196 0． 75148 0． 454 LNNEER － 0． 01925 － 0． 65066 0． 517
RATE － 0． 00305 － 2． 17 0． 033 RATE － 0． 00666 － 3． 2769 0． 001
LNGDP 0． 74447 11． 4088 0． 000 LNGDP 0． 67425 9． 634 0． 000

IN 0． 70268 10． 4265 0． 000 IN 0． 65316 9． 4878 0． 000
FR － 0． 00271 － 2． 6248 0． 01 FR － 0． 00289 － 2． 8678 0． 005

DUMLNNEER1 － 0． 00025 － 0． 33934 0． 735 DUMLNNEER1 0． 000026 0． 035375 0． 972
DUMLNNEER2 0． 00122 2． 475 0． 024 DUMLNNEER2 0． 00183 2． 161 0． 033

C 0． 39139 1． 0867 0． 24 C 1． 7723 2． 9408 0． 004

R2 = 0． 99970，DW = 2． 1355
T 0． 00131 2． 4047 0． 018

R2 = 0． 99972，DW = 2． 0652

从表 3 的 ARDL 模型估计结果来看，不包含趋势项时，其截距项系数统计量并不显著。此外，包含趋势

项与不包含趋势项时，其他变量的系数估计值及相应统计量相似，但包含趋势项时，截距项的系数显著性得

到明显改善，且趋势项系数统计量也相当显著，估计结果得到明显改善。故我们有理由认为包含趋势项的

ARDL 估计结果相对于不包含趋势项的估计结果来说显得更为合理，因此，下文也仅以包含趋势项的 ARDL
( 1，0，0，0，0，0，0，0) 为基础来建立货币需求函数的长期协整方程和 ARDL － ECM 模型。

(三)考虑结构突变的货币需求函数 ARDL － ECM 协整方程与向量误差修正模型估计

Peasran 边限协整检验的 F 统计量表明货币需求函数存在长期的协整关系。根据 AIC 信息准则选取最

优滞后期为 5 期，估计长期协整关系和短期误差修正模型。运用 Microfit4． 1 软件进行参数估计，得到长期协

整方程如式( 11) ( 括号中为 t 统计量，下同) 。
LNM2t = 2． 1937 + 0． 00162t + 0． 83457LNGDPt － 0． 00824RATEt + 0． 80847INt － 0． 00358FRt

( 3． 1＊＊＊ ) ( 2． 48＊＊＊ ) ( 15． 11＊＊＊ ) ( － 3． 21＊＊＊ ) ( 15． 31＊＊＊ ) ( － 2． 87＊＊＊ )

－ 0． 02383LNNEERt + 0． 000032DUMLNNEER1 t + 0． 002263DUMLNNEER2 t

( － 0． 66) ( 0． 035) ( 2． 22＊＊ ) ( 11)

在长期协整关系估计的基础上，根据 Granger 定理，一定存在描述货币需求从短期波动向长期均衡调整

的误差修正模型。运用 Microfit4． 1 软件估计，得到广义货币需求 M2 相应的 ARDL － ECM 向量误差修正模

型为式( 12) 。
ΔLNM2t = 1． 7723 + 0． 0013t + 0． 67425ΔLNGDPt － 0． 00666ΔRATEt + 0． 65316ΔINt － 0． 00289ΔFRt

( 2． 94＊＊＊ )( 2． 40＊＊＊ ) ( 9． 63＊＊＊ ) ( － 3． 28＊＊＊ ) ( 9． 49＊＊＊ ) ( － 2． 87＊＊＊ )

－ 0． 01925ΔLNNEERt + 0． 000026ΔDUMLNNEER1 t + 0． 001829ΔDUMLNNEER2 t － 0． 8079ECMt － 1

( 0． 65) ( 0． 035) ( － 11． 97＊＊＊ ) ( 2． 16＊＊＊ ) ( 12)
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五、实证结果分析

从人民币名义有效汇率的 Bai － Perron 内生多重结构突变检验结果来看，其在样本期内发生了两次结构

突变，突变时点分别为 2003 年 4 月和 2005 年 9 月，而且从长期协整方程可以看出这两次结构突变对广义货

币需求产生了显著不同的影响①。具体表现在，尽管人民币名义有效汇率在 2003 年 4 月②发生第一次结构

突变前其系数为 － 0． 02383，似乎表明人民币名义有效汇率对货币需求具有显著的负向影响，也似乎确证了

广义的“资产组合调整效应”，但发现其系数统计量并不显著，也就意味着这样的影响效应并不具有真正的

实质作用。
与此同时，在 2003 年 4 月 － 2005 年 9 月这一样本期间( 第一次结构突变后到第二次结构突变前) ，尽管

长期协整方程显示人民币名义有效汇率对广义货币需求的影响作用由于 2003 年第一次结构突变的缘故发

生了些许变化，但这种改变依然没有对其产生实质影响( 主要表现为 2003 年 4 月结构突变处的虚拟变量与

汇率交叉项系数统计量依旧不显著) 。
但是，人民币名义有效汇率对广义货币需求的影响在 2005 年 9 月第二次结构突变后却发生了显著变

化，其对广义货币需求的弹性系数为 0． 002263，且在统计上非常显著。这表明人民币名义有效汇率在第二

次结构突变( 2005 年 9 月) 后，其值每上升 1 个单位( 升值 1 个单位) ，将会引起广义货币需求增加 0． 002263
个单位。这可能是由于 2005 年 7 月 21 日，汇制的改革引发了人民币对美元名义汇率的持续升值，并促使人

民币名义有效汇率迅速升值，与此同时还引致了对人民币将继续升值的强烈预期，而使得大量短期资本( 投

机热钱) 流入国内，在一定程度上促进了对货币的需求。此外，这个时期国内居民为了避免美元等外币的相

对贬值而带来的财富损失，同时也为了获得相应的升值性套利收益，也会降低对外币的需求而增加对人民币

的需求。这些因素共同作用促进了对人民币的货币需求。
然而，这些结论与易行健( 2006) 、宋金奇和雷钦礼( 2009) 等没有考虑结构突变，以及部分文献( 万晓莉

等，2010; 刘金全等，2006; 吴平勇等，2007; 伍戈，2009; 等等) 考虑到结构突变，但却是根据经济政策的实施

( 譬如，2005 年 7 月汇改政策的实施以及更早一些的东南亚金融危机，等等) 直接主观设定结构突变点的研

究得到的结论存在显著差异③。这意味着既有的研究，包括未考虑结构突变，或者是考虑了结构突变但却仅

仅只是根据经济事件主观设定结构突变进行研究得到的结论是值得商榷的。
进一步地，从长期协整方程还可以看出，在开放框架下，汇率的这种结构突变对货币需求函数虽然在某

些时点产生了冲击( 扰动) ，但是这种冲击( 扰动) 尚不足以改变我国货币需求函数的稳定性。且收入依然是

影响广义货币需求的主要因素之一，其弹性系数为 0． 83457; 但是相比以往胡维波( 2007) 和叶光( 2009) 等的

结论略显偏低。究其原因可能是因为相比他们的研究本文加入了制度因素，而制度因素的变化会影响居民

和企业的交易性和预防性需求，在一定程度上削弱了收入对货币需求的影响。利率对广义货币需求有显著

的负向影响，其弹性系数为 － 0． 00824，相对于收入弹性较低。这种高收入弹性低利率弹性的原因一方面可

能是由于近些年来我国经济的持续、迅速、稳定的增长对货币需求以及货币政策的实施起到了较大的促进作

用，引起对货币的极大需求; 而另一方面对于我国现阶段的利率情况而言，其市场化程度依旧不高，货币与其

他金融资产之间相互替代性较弱。正是由于这些因素，最终导致对货币需求的影响呈现出较高的收入弹性

和较低的利率弹性的特点。这也与既有大多数研究得到的结论较为一致。
此外，制度因素对广义货币需求也存在显著的正向影响，其弹性系数为 0． 80847。这一实证结果与易行

健( 2006) 和吴平勇等( 2007) 的研究结论较为一致。究其原因，可能是因为我国教育体制、住房体制和医疗

体制改革等一系列改革措施的实施及其实施过程中出现的某些问题，使得很多家庭不得不增强对货币的预

防性需求( 为住房、医疗、教育等大量储蓄) ，从而引起对整体货币的需求。
而国外利率的弹性为 － 0． 00358，这一点与国内外学者的大多数研究结论较为一致。当国外利率上升

时，国内居民更倾向于持有更多的外币资产或国外资产，以获得更高的收益。这也体现了一定的货币替代效

应和资本流动效应，且与现实情况某种程度上较为吻合，主要表现为，我国目前资本项目已实现了部分可兑
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①

②

③

这里主要是指人民币汇率在结构突变前后对货币需求的影响作用显著不同。
由于该结构突变点并未对货币需求函数产生显著的影响，所以本文并没有详细分析该结构突变点产生的原因。
易行健( 2006) 的研究结果表明人民币名义有效汇率对广义货币需求的弹性系数为 － 0． 356，且 t 统计量显著; 万晓莉等

( 2010) 的研究表明人民币名义有效汇率对广义货币需求的弹性系数为 － 0． 17，但 t 统计量并不显著。



换，打破了以往利率市场长期受政府管制的局面; 但开放程度还不够，故国外利率的变动只能够对我国货币

需求产生较为微弱的影响。
进一步分析表 3 的 ARDL 模型估计结果发现，广义货币需求受其自身滞后惯性的影响较为显著，其弹性

系数为 0． 1921; 收入对广义货币需求具有显著的正向影响，其弹性系数为 0． 67425; 利率的弹性系数为

－ 0． 00666; 制度因素也对广义货币需求产生显著的影响，其弹性系数为 0． 65316; 国外利率对广义货币需求

有显著的负向影响，其弹性系数为 － 0． 00289。而人民币名义有效汇率对货币需求的影响在两次结构突变前

后具有显著的差异: 第一次结构突变前后，人民币名义有效汇率对广义货币需求虽存在一定影响，但其系数

统计量并不显著，而在第二次结构突变( 2005 年 9 月) 后，人民币名义有效汇率对广义货币需求产生了显著

的正向影响，其弹性系数为 0． 00183。
此外，其相应的短期动态误差修正模型显示，虽然人民币名义有效汇率的两次结构突变对货币需求函数

的短期动态调节也造成了一定的冲击( 扰动) ，但是这种冲击( 扰动) 同样也并未使其短期动态调节偏离均衡

值，即货币需求函数仍然具有较强的自我修正能力，修正系数为 － 0． 8079。与此同时，短期动态误差修正模

型还表明广义货币需求在样本期内受其自身的滞后惯性、收入、国内利率、国外利率、第二次结构突变后的人

民币名义有效汇率以及制度因素等的显著影响。利率短期内对广义货币需求具有显著的负向影响，而人民

币名义有效汇率在两次结构突变前后却表现出不同的影响作用，这与模型估计得到的自回归分布滞后方程

和长期均衡方程得到的结论也较为一致。这表明人民币名义有效汇率不仅影响长期货币需求，而且对其短

期动态调节也具有显著的影响。这与宋金奇和雷钦礼( 2009) 认为汇率变动只影响长期货币需求而不影响

短期货币需求的动态调节的观点不一致。
出现这一差异的原因，一方面可能是由于他们采用 1994 － 2007 年的季度数据，没有应用能够更为精细

地刻画货币需求动态变化的月度数据进行研究，而最为关键的原因可能是其在进行实证研究时没有考虑到

人民币汇率经历了汇率体制改革后发生了结构突变的情况。

六、结论与政策建议

本文运用 Bai － Perron( 1998，2003) 内生多重结构突变检验方法和考虑结构突变的 ARDL － ECM 模型方

法，对开放框架下的我国货币需求函数稳定性进行了实证研究。结论如下:

第一，Bai － Perron 内生多重结构突变检验发现人民币名义有效汇率在样本期内发生了两次结构突变，

突变时点分别为 2003 年 4 月和 2005 年 9 月。对于前者，现有文献基本上完全忽视; 而对于后者，本文明显

地和现有部分文献直接根据汇改时点主观设定结构突变点有所差异。
第二，人民币名义有效汇率在结构突变前后对货币需求影响的实证分析表明，其对我国货币需求的长短

期影响效应在两次结构突变前后产生了显著差异，具体表现为: 人民币名义有效汇率在第一次结构突变前以

及第一次结构突变后到第二次结构突变前均未能对广义货币需求产生实质性的影响。但特别值得注意的

是，人民币名义有效汇率在第二次结构突变( 2005 年 9 月) 后的样本期内，却对广义货币需求产生了显著的

正向影响。这一结论与易行健( 2006) 和万晓莉等( 2010) 的结论截然相反。
这一方面可能是因为他们的研究或是没有考虑到结构突变，或是仅根据经济事件主观设定结构突变点

的缺陷所致; 另一方面则是因为 2005 年 7 月汇改实施以后，人们对人民币升值的预期导致了外部大量热钱

的流入，与此同时国内民众同样也基于升值预期而开始大量增持人民币。由此，导致广义货币需求随着人民

币名义有效汇率的上升而上升。
第三，在考虑结构突变的情况下，收入仍然是影响货币需求的主要因素之一，反映出我国货币需求主要

受收入影响并呈现出长期稳定性，而且表现出高收入弹性和低利率弹性的特点。而与此相关的国外利率却

对我国货币需求具有明显的抑制效应( 其弹性系数为 － 0． 00289) ，体现出一定程度的替代效应和资本流动

效应。同时制度因素对我国货币需求具有显著的正向影响。制度因素和制度变迁不仅促使各种结算制度、
资金管理制度等微观金融制度的创新，还加速了伴随着经济体制转型的金融发展，如货币化程度、金融市场

的发展、金融市场的开放、利率体制的改革等，从而增加了居民和企业对交易性和预防性货币的需求。
第四、从短期动态调节来看，人民币名义有效汇率的结构突变对货币需求函数也造成了明显不同的影

响。具体表现在: 人民币名义有效汇率在结构突变前以及第一次结构突变后对广义货币需求的短期动态调

节均没有产生实质性的影响; 但是在第二次结构突变后，人民币名义有效汇率则对广义货币需求的短期动态
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调节产生了显著的正向影响。最后，短期动态误差修正模型表明广义货币需求在样本期内受其自身的滞后

惯性、收入、国内外利率以及第二次结构突变后的人民币名义有效汇率、制度因素等的显著影响，且具有较强

的自我修正能力。
总的来说，尽管随着我国经济对外依存度的提高以及经济和金融体制的某些变化，尤其是其中的一些重

大变革( 如汇率体制的变革等) 已经在某些时段对我国货币需求函数造成了一定的影响。但这并未能改变

我国货币需求函数的稳定性。这显示，在开放框架下，国外利率以及汇率对我国货币需求函数的影响相对于

其他影响因素较为微弱，说明我国仍然是一个较为“内向”的经济体，开放的程度以及对其控制的节奏都比

较适度，整个经济具有相当的可控性( 尽管对此并非没有争议) 。而更重要的则是这一结果表明，中央银行

仍然可以通过货币需求函数来预测货币需求的变动趋势，合理设定货币供应量目标，进而采取相应的货币政

策对宏观经济的调控施加影响。
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