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基于典型相关分析的无约束综列协整检验
�

杨继生
(华中科技大学经济学院, 武汉 430074)

摘要: 现有的综列协整检验方法均存在较强的约束条件. 该文基于 Johansen典型相关分析,在

允许截面个体间存在协整关系和动态影响的情况下,建立了综列协整的迹检验和最大特征值

检验等似然比检验统计量.为了避免似然比检验在有限样本下的分布扭曲,在无约束综列协整

检验中引入了 Bootstrap程序,以提高检验结论的可靠性.仿真实验结果显示,无约束综列协整

检验显著优于 Groen和 K leibergen的有约束检验.
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0� 引 � 言

目前国内对协整理论的研究主要集中于时间

序列模型,如樊智和张世英
[ 1]
等. 在协整分析中,

对协整秩即协整关系个数的推断是至关重要的,

协整秩的错误判定会导致向量误差纠正模型

( VECM )中长期系数矩阵的不正确设定,从而导

致短期参数的错误估计.所以,目前基于综列数据

( Panel Data,或译为面板数据 )的协整检验被广泛

应用,以降低检验统计量在有限样本下的分布扭

曲并提高检验势. 类似于时间序列分析中的协整

检验,综列协整检验也分为两大类:基于残差的检

验和基于误差纠正模型的检验.

Pedron i
[ 2, 3]

, M cCoskey和 K ao
[ 4]
, Kao

[ 5]
等提

出的基于残差的综列协整检验具有明显的局限

性. 首先, 此类方法无法对多个协整关系进行检

验; 其次, 不考虑误差项在截面个体之间的相关

性; 第三, 不考虑截面个体之间可能存在的协整关

系, 以及短期误差和短期冲击在个体间的相互影

响. 李志宏
[ 6]
提出在个体相关时通过 M onte�Carlo

仿真实验来确定综列协整检验的临界值, 其检验

也是基于残差进行的, 而且没有具体说明其检验

方法的有限样本性质.

鉴于基于残差的综列协整检验存在诸多的局限

性,近期综列协整研究的重点开始转向综列向量误

差纠正模型 ( PVECM ). G roen和 K le ibergen
[ 7]
建立

了基于 PVECM的综列协整检验的基本框架 (简

称 GK检验 ) ,杨继生
[ 8]
通过仿真实验给出了 GK

检验统计量在不同设定条件下的临界值表. 对于

综列向量 Yit = (Y1 it, Y2it,  , Ykit ) !, Yt = (Y1 t, Y2t,

 , YN t )!, t = 1, 2,  , T, i = 1, 2,  , N, T为时间

序列长度, N为横截面个体的个数, k为在单个个

体中考察的经济关系所包含的经济变量个数,

G roen和 K le ibe rgen
[ 7 ]
的综列协整检验所基于的

PVECM为

�Yt = �+  Y t- 1 + !X t + ∀t ( 1)
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( 3)

�Yt = Yt - Y t- 1

∀t = (∀1t, ∀2t,  , ∀N t ) !

∀it = ( ∀1it, ∀2it,  , ∀kit )

X t = ( �Yt- 1,  , �Y t-p )

其中: p为动态调整项的滞后阶数; #i和 ∃i分别为第 i

个个体的调节向量和协整向量,均为 k # r的向量, r

为协整秩; �为截距项,是N k # 1的向量.显然,此类

研究可以实现多个协整向量的检验和估计,但  和

!的拟对角化导致了其在应用中的局限性.首先,  

的拟对角化意味着模型中各个体之间不存在长期协

整关系和短期误差的相互影响.其次, !的拟对角化

意味着个体间不存在短期冲击的相互影响.而且,上

述研究均假定各个体的协整秩是相同的.

在综列数据的实证分析中,各截面个体之间通

常存在一定的相关性或者不同个体的经济变量之间

存在 G ranger因果关系,短期调整和短期冲击会相互

作用,协整秩也有可能是不同的,所以,放弃上述约束

条件有助于提高实证分析中检验和估计的可靠性.

Ande rson等
[ 9]
建议在 PVECM中放宽现有检

验的约束条件, 基于 Box�T iao方法进行综列协整

检验.本文则是基于 Johansen
[ 10~ 12 ]

的时间序列协

整理论,建立无约束综列协整的迹检验和最大特

征值检验,并通过仿真实验比较无约束综列协整

检验与有约束 GK检验在有限样本下的检验功

效. 因为 Johansen协整检验在现实经济问题的研

究中已得到了普遍的应用,相对于 A nderson等
[ 9]

的检验思路而言,基于 Johansen协整理论的综列

协整分析使用目前时间序列分析中普遍应用的检

验程序,从而具有更强的实用性.

1� 典型相关分析

在协整分析中, 要通过计算一特定矩阵的特

征值来确定矩阵的秩,从而确定协整关系个数.而

该特征值则与所谓的典型相关系数的平方有关,

所以,需要首先了解什么是典型相关.

所谓 ∃典型相关 %, 是指 ∃变量线性组合之间

的相关%.根据 H am ilton
[ 13]
的表述,以 z1t和 z2t分

别表示向量 Z1t ( n1 # 1)和 Z2t ( n2 # 1)对总体均

值的离差,其协方差矩阵为

E ( z1t z!1t ) n1#n2 � � E ( z1t z!2t ) n1#n2

E ( z2t z!1t ) n2#n1 � � E ( z2t z!2t ) n2#n2
=

%Z 1Z1
� %Z 1Z2

%Z 2Z1
� %Z 2Z2

( 4)

定义 z1t和 z2t的线性组合

&t & K !z1t ( 5)

∋t & A!z2t ( 6)

其中: K!和 A!分别为 n # n1和 n # n2的矩阵 ( n为

小于 n1和 n2的正整数 ),并且满足以下条件

E ( &t &!t ) = K !%Z 1Z1
K = I ( 7)

E ( ∋t∋!t ) = A !%Z 2Z2
A = I ( 8)

E ( ∋t&!t ) = A!%Z
2
Z
1
K

� � = R =

re1

� re2

� � �
ren

( 9)

其中: I为单位矩阵, 1∋ re1 ∋ re2 ∋  ∋ ren ∋ 0,

相关系数 rej即为 Z1t和 Z2t的第 j个典型相关系

数, j = 1, 2,  , n.

令 ( (1, (2,  , (n1
) 表示 n1 # n2 阶矩阵

%
- 1
Z
1
Z
1
%Z

1
Z
2
%

- 1
Z
1
Z
2
%Z

2
Z
1
的特征值, 并按如下排序:

(1 ∋(2 ∋  ∋ (n 1, 相应的特征向量记为 m1,

m2,  ,mn 1
,则有

R
2
=

(1

� (2

� � �
(n

(10)

这里的 ( (1, (2,  , (n ) 是 ((1, (2,  , (n
1
)

的前 n个元素.

在典型相关分析中, 通常需要将特征向量

m1, m2,  ,mn 1
标准化为m

) !j %Z1Z 1
m

)

j = 1, j = 1, 2,

 , n1.其具体步骤为:首先将特征向量 m j标准化

处理为 m
~ !jm

~
j = 1,则 m

)

j = m
~

j ( m
~ !j %Z1Z1m

~
j.

就模型 (1)而言,正是要通过 �Yt和 Yt- 1的典

型相关分析, 借助特征值, 考察 Y t的平稳线性组
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合即协整关系的个数, 并基于极大似然方法估计

协整向量 ∃和调节向量 #.

2� 无约束综列协整模型的估计和检验

在模型 (1)中, 如果允许截面各个体之间存

在长期均衡关系、以及短期误差和短期冲击的相

互影响,并允许各个体的协整秩不相同,则综列误

差纠正模型 (1)中的参数矩阵应设定为:

 =

 11  12   1N

 21  22   2N

) ) � )

 N 1  N 2   NN

= #∃!= [ #1 � #2 �  � #N ]

∃!1

∃!2

)

∃!N

(11)

! =

! 11 ! 12  ! 1N

! 21 ! 22  ! 2N

) ) � )

!N 1 !N 2  !NN

(12)

此时, #i和 ∃i为第 i个个体的调节向量和协

整向量,二者均为N k # ri的向量, 其中 ri为该个体

的协整秩, i= 1, 2,  , N,所以, 此时调节向量 #和

协整向量 ∃均为N k # r的向量, r = r1 + r2 +  + rN .

显然,当各种约束条件被陆续放弃以后,模型

( 1)中的调节向量 #、协整向量 ∃、以及短期效应

矩阵 !与 Johansen检验已没有任何本质上的区

别, 惟一的区别是形式上的. 即此时所考察的协整

关系不再是单个个体的 k个变量之间的协整关

系, 而是 N个个体的 N k个变量之间的协整关系,

除了变量数量增加之外, 所考察的变量之间的数

学关系完全相同.所以,在式 ( 11) 和 ( 12)的设定

下, 综列模型 ( 1)可以采用与 Johansen
[ 10~ 12]

相同

的检验和估计方法.

假定模型 ( 1)中的误差项

∀t = (∀1t, ∀2t,  , ∀N t ) !

服从多维正态分布,并且

E ( ∀t ) = 0 (13)

E ( ∀t∀!∗ ) =
+ � t = ∗

0� t ) ∗
(14)

则模型 ( 1)的对数似然函数为

LL (  , !, + | Y1, Y2,  , YT ) =

TN k
2

log( 2,) -
T
2
log | + | -

1
2 ∗

T

t= 1

∀!t+
- 1
∀t

(15)

对 �Yt和 Yt- 1进行典型相关分析时, 要首先

去除动态调整项 X t的影响, 为此, 以 OLS估计以

下的辅助回归

�Yt = �
^
1 + R

�̂
X t + u

^
t (16)

Yt- 1 = �̂2 + � �^
X t + v̂t (17)

由于 �Yt和 Yt- 1是时间序列向量而不是时间序

列变量,所以,回归参数 �̂和 �̂2为N k # 1的向量、R̂�

和� �^为 Nk #p的矩阵, û和 v̂为Nk维的残差序列.

定义

Suu & 1
T ∗

T

t= 1

ût û!t

Svv &
1
T ∗

T

t= 1
v
^
tv
^!t

Suv &
1

T ∗
T

t= 1
ût v̂!t

Suv & S vu

计算矩阵

S
- 1
vv S vuS

- 1
uu S uv (18)

的特征值,得到 (̂1 > (̂2 >  > (̂N k.

当模型 (1)的约束条件为存在 r个协整关系

时, 最大对数似然函数值为

LL r, m ax = -
TN k

2
log (2,) -

TN k

2
-

� � T
2
log | Suu | -

T
2∗

r

j= 1
log (1 - (̂j ) (19)

而当约束条件为存在N k个协整关系,即综列数据

Yt为 I( 0)时, 最大对数似然函数值为

LLN k, max = -
TN k
2

log( 2,) -
TN k
2

-

� � T
2
log | Suu | -

T
2∗

n

j= 1

log (1 - (̂j ) (20)

所以, 对于原假设 ∀ ∀ ∀ 协整秩为 r和备选假设

∀ ∀ ∀ 协整秩为 N k, 似然比检验统计量为
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LR ( r | N k ) = 2(LL r, max - LLN k, m ax )

� � � = - T ∗
N k

j= r+ 1
log( 1 - (

^
j ) (21)

类似地,对于原假设 ∀ ∀ ∀ 协整秩为 r和备选

假设 ∀ ∀ ∀ 协整秩为 r + 1, 似然比检验统计量为

LR ( r | ( r + 1) ) = 2(LL r, m ax - LL r+ 1, max )

� � � = - T log (1 - (̂r+ 1 ) (22)

Johansen证明, 式 (21)和 ( 22)的检验统计量

具有如下的极限分布

LR ( r | N k )� d tr{ [ +
1

0
FW dW ( h )!

]

!

#

� � �
[ +

1

0
FWF

!
W dh]

- 1

[+
1

0
FW dW (h)!

] }
(23)

LR ( r| ( r + 1) )� d(m ax
{ [ +

1

0
FW dW ( h) !

]

!

#

� � �
[ +

1

0
FWF

!
W dh]

- 1

[+
1

0
FW dW (h)!

] }
(24)

其中, W ( h )为 h & N k - r维的标准布朗运动. FW

是W ( h) 的向量函数, 其函数形式取决于模型中

对确定性趋势的设定, 当协整方程和误差纠正方

程均不含确定性趋势时 ,

FW = W ( h )

符号 ∃ − d %表示依分布收敛, ∃ tr { } %表示括号内

矩阵的迹, ∃ (m ax { } %表示括号内矩阵的最大特征

值. 式 ( 23)表明 LR ( r | N k )依分布收敛于随机矩

阵的迹统计量,所以该检验统计量又被称为迹检

验统计量;式 ( 24)表明 LR ( r | ( r + 1) )依分布收

敛于随机矩阵的最大特征值统计量, 所以该检验

统计量又被称为最大特征值检验统计量.

令 m1, m2,  , m r表示与矩阵 ( 18)的前 r个

最大特征值对应的特征向量, 则该 r个特征向量

就决定了模型 ( 1)在原假设 (协整关系个数为 r)

下的协整空间,从而确定了协整向量 ∃的估计值.

Johansen建议将协整向量按 ∃jSvv∃!j = 1(即 ∃Svv #
∃!= I)进行标准化,即首先将特征向量 m j标准化

为 m
~

!jm
~

j = 1,从而得到协整向量 ∃的极大似然估

计量为

∃̂j = m
~

j ( m
~

!jSvvm
~

j (25)

和

∃̂& ( ∃̂1, ∃̂2,  , ∃̂r ) (26)

调节向量 #的 MLE估计量为 .

â = Suv ∃̂ (27)

进而

 ̂ = S uv ∃̂∃̂! (28)

!
^
= R
�̂

-  
^ � �^, (29)

�̂= �̂1 -  ̂ �̂2 (30)

由此, 在典型相关分析的基础上, 基于

Johansen的检验和估计程序, 即可实现综列协整

模型的无约束检验和估计.但是, 在综列协整模型

中, 单个方程所包括的变量个数将会随着截面个

体数的增加而同比增加, 从而导致估计和检验统

计量的自由度大幅度地下降.在此情形下,如果仍

根据式 ( 23) 或 ( 24)的渐进分布来确定似然比检

验统计量的临界值,检验结果将是不可靠的.所以,

在对综列协整进行检验时, 需要运用适于小样本或

有限样本的更为精确的临界值, 幸运的是,

Bootstrap仿真技术为解决这一问题提供了有效的

手段.

3� 基于 Bootstrap仿真的检验

为了得到似然比检验统计量在有限样本下比

较精确的临界值, v an G ie rsbergen
[ 14 ]
、H arris和

Judge
[ 15 ]
、Anderson等

[ 9]
提出应用 Bootstrap技术

来确定小样本下似然比检验统计量的分布.基于上

述文献,建立如下的 Bootstrap仿真程序来实现综列

协整秩的似然比检验.

( 1) 根据实际样本观测值, 计算原假设下的

似然比检验统计值:迹检验统计值 LR ( r | N k )或

最大特征值检验统计值 LR ( r | ( r + 1) ).

( 2) 根据式 ( 25) 和 (26), 估计模型中的参

数, 计算 PVECM模型的残差

∀̂t = �Yt - ( �̂+  ̂ Yt-1 + !̂X t )
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在模型的其它形式下, FW 的设定参见 Joh an sen[12] 的 11. 2节.

具体证明过程参见 Johan sen[ 12] 和 J. D. H am ilton[ 13] ,将堆积的协整向量替代原来的向量即可得到上述结果.



� � � t = 1, 2,  , T (31)

并对残差进行标准化调整

∀~ t = [T /(T - kp ) ]
1/ 2

( ∀̂t - T
- 1∗

T

t= 1

∀̂t ) (32)

( 3) 根据模型的参数估计结果, 生成

Bootstrap样本: 从标准化残差 { ∀~t/ t = 1, 2,  , T }

中随机抽取 Bootstrap残差, { ∀~
*
t / t = 1, 2,  , T }

并由下式生成 Boo tstrap数据样本

�Y
*
t = �

^
+  

^
Y
*
t-1 + !

^
X

*
t + ∀

*
t

� � � � t = 1, 2,  , T (33)

其中,前 p + 1个初始值设定为 Y
*
j = Yj, j = 1, 2,

 , p.
( 4) 根据 Boo tstrap样本,计算似然比检验统

计值 LR ( r | N k )
*
或 LR ( r | ( r + 1) )

*
.

( 5)大量重复步骤 ( 3)和 (4),得到原假设下

似然比检验统计量的经验分布.

( 6) 根据由实际样本计算的检验统计值和由

Bootstrap样本所得到的检验统计量的经验分布,

计算实际检验统计值的 p值, 与所选择的显著性

水平相比较,判定是否可以拒绝原假设.

4� 仿真实验

4. 1� 仿真实验设计

本文通过如下小规模的仿真实验, 考察新提

出的检验方法的有限样本性质.具体的数据生成过

程为:参照 H arris和 Judge
[ 15]
的数据生成方法,依下

式生成T = 50, N = 2、变量个数为 k = 3的综列数据

� �Yt =

�x

�y

�z
t
�

= #∃!
x

y

z
t- 1
�

+ ∀t

� =

- 0 4 0 1
� 0 1 0 2
� 0 1 0 3

&i - 2&i &i

�i - �i /2 - �i /2

x

y

z
t- 1
�

+

� � �

∀x

∀y

∀z
t
�

(34)

� � 在此, 为了反映个体之间变量的相关性, 令

∀x, ∀y, ∀z ~ i, i, dN
(
0,

100� −

� � 100 )

E ( ∀x ∀y ) = E (∀y ∀z ) = E( ∀x ∀z ) = 0

此时,若 &i = 2 - i、�i = i - 1,则个体 1和 2的 3

个变量之间各存在 1个协整关系,分别为 ( 1, - 2,

1)和 ( 1, - 0. 5, - 0. 5),从而综列模型 ( 34)将存

在 2个协整关系.分别设定 − = 0和 − = 50,即个

体之间相关系数分别为 0和 0. 5, 以考察无约束综

列协整检验统计量在截面不相关和相关时的有限

样本性质.类似于 H arris和 Judge
[ 15]

,在生成数据

时, 首先生成 T = 100的综列数据,而后舍弃前 50

个数据,以得到 T = 50的样本.

根据上文中所阐述的综列协整检验思路, 估

计迹检验统计值,并通过 Boo tstrap程序确定无约

束综列协整迹检验的 p值, 判定是否拒绝对应的

原假设.大量重复这一过程, 以考察无约束综列协

整迹检验在有限样本下的表现.

0� 由于每次重复还包含了 200次的 B ootstrap程序,所以,该运算规模已非常庞大.

4. 2� 仿真实验结果

图 1和图 2分别给出了截面个体不相关和相

关系数为 0. 5时, 300次重复 (其中 Boo tstrap的重

复次数为 200)
0
的、无约束综列协整迹检验仿真

实验结果的 p值分布直方图.表 1给出了在 5%和

10%显著性水平上,无约束综列协整迹检验在 300次

重复中拒绝各个原假设的次数及其对应的概率.

由于仿真实验所设定的综列模型中, 截面个

体各含有 1个协整关系,即模型 (34) 实际上含有

两个协整关系,所以,对 − = 0而言,在 5%显著性

水平上得出正确检验结论的概率约为 73. 0%,在

10%显著性水平上得出正确检验结论的概率约

为 86. 0%;对 − = 50而言,在 5%显著性水平上得

出正确检验结论的概率约为 85. 7%,在 10%显著性

水平上得出正确检验结论的概率约为 90. 7%.

为了与 G roen和 K leibergen
[ 7]
的 GK检验进

行比较, 在仿真实验中还给出了相同数据下 GK

检验的检验结果. 因为仿真数据设定为每个截面

个体都只含 1个协整关系, 所以, GK检验的正确
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表 1� 仿真实验中综列协整迹检验拒绝原假设的次数和相应的比率

Tab le 1 F requ en cy of reject ing the nu ll h ypoth es is in s im u lation

for panel cointegrat ion trace tes t

截面相关设定 原假设 5%显著性水平 10%显著性水平

− = 0 r = 0 296 ( 98. 7% ) 298 ( 99. 3% )

r 1 1 219 ( 73. 0% ) 258 ( 86. 0% )

r 1 2 0 0

r 1 3 0 0

− = 50 r = 0 300 ( 100% ) 300 ( 100% )

r 1 1 257 ( 85. 7% ) 272 ( 90. 7% )

r 1 2 0 0

r 1 3 0 0

检验结果应为含有 1个协整关系. 根据杨继生
[ 13]

所给出的临界值表, 在 5% 显著性水平上, GK检

验的具体结果为:当 − = 0时,拒绝原假设 r = 0、

r 1 1的概率分别为 1和 0. 623, 所以, GK检验给

出正确结论 (拒绝 r = 0而接受 r 1 1)的概率仅为

37. 7%,远远低于无约束综列协整迹检验给出正

确结论的概率 ( 73. 0% );当 − = 50时, 拒绝原假

设 r = 0、r 1 1的概率分别为 1和 0. 760,所以, GK

检验给出正确结论 (拒绝 r = 0而接受 r 1 1)的概

率下降为 24. 0%, 更是远低于无约束综列协整迹

检验给出正确结论的概率 (85. 7% ) .

总之,仿真实验结果显示,对于相同的仿真实

验数据,无约束综列协整迹检验给出正确检验结

论的概率远远高于 GK检验.而且, 在截面个体相

关时, GK检验给出正确结论的概率下降, 而综列

协整迹检验给出正确结论的概率反而上升了 2 .

5� 结 � 论

现有的综列协整检验通常不考虑截面个体之

间的长期均衡关系、以及短期误差和短期冲击在

个体之间的相互影响,本文放弃了上述约束条件,

并基于典型相关分析和 Boo tstrap技术,建立了类

似于传统时间序列 Johansen协整检验的无约束综

列协整检验.

相对于现有的各种综列协整检验, 本文的检

验方法具有以下特点: ( 1) 在理论上,允许各个体

之间存在长期均衡关系, 并允许短期误差和短期

冲击在个体之间的相互影响, 从而使模型的设定

更符合现实数据的具体特征; ( 2) 就可靠性而言,

现有检验方法的临界值大多来自检验统计量的渐

进分布,它在有限样本下很可能是不可靠的.本方

法基于 Bootstrap技术来确定检验临界值或检验

结果的 p值, 从而避免了根据渐进分布进行检验

所导致的低势性和有限样本下的分布扭曲, 有助

于提高有限样本下检验结论的可靠性; ( 3) 在检

验和估计方法上, 现有计量经济学软件均提供

Johansen检验的标准程序, 本方法在 Johansen检

验的基础上进行 Bootstrap运算,可以直接运用现

有软件的 Johansen检验子程序, 大大降低了编程

运算的工作量和难度, 在实际的经验分析中更便

于实现; ( 4) 本检验方法的主要不足之处在于,估

计参数的个数会随着截面个体个数N的增加而同

比增加,从而要求样本时间长度 T 必须满足参数

估计并保证一定自由度的要求.所以, 当 T较小而

N 较大时, 本文的无约束综列协整检验将不再

适用.

仿真试验的结果表明, 对于相同的仿真实验

数据,本文的无约束综列协整迹检验给出正确检

验结论的概率远远高于 G roen和 K le iberg en
[ 7]
的

GK检验.
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Unrestricted panel cointegration test based oncanonical correlation ana lysis

YANG J i�sheng
School of E conom ics, Huazhong Un iversity of Science& Techno logy, Wuhan 430074, Ch ina

Abstract: Curret panel co integration testmethods suffer from too strong restrict ions. In th is study, w e propose

the like lihood ratio tests for panel co integration based on Johansen canon ica l correlat ion ana lysis, trace test and

max imum e igenvalue tes,t to allow for in fluences by the cross sect iona l co integrat ion and dynam ic inf luences

betw een each other. To avo id the fin ite sample size d istortion of likelihood ratio statistics, w e introduce the

bootstrap procedure to ensure the robustness o f our unrestricted panel co integration test statistic. TheM onte�
Carlo simulations show that our unrestricted panel co integration test perform better than the restricted one pro�
posed by Groen andK le ibergen.

Key words: panel co integration; canon ica l correlation; likelihood rat io tes;t pane l vector error correct ion

mode;l bootstrap procedure
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