
2019 年第 3 期
( 第 18 卷)

华 南 农 业 大 学 学 报 ( 社 会 科 学 版 )
JOUＲNAL OF SOUTH CHINA AGＲICULTUＲAL UNIVEＲSITY

( SOCIAL SCIENCE EDITION)

收稿日期:2019 － 02 － 17 DOI:10． 7671 / j． issn． 1672 － 0202． 2019． 03． 008
基金项目:国家自然科学基金项目( 71373087)

作者简介:岳瑞雪( 1990—) ，女，山东成武人，华南农业大学经济管理学院博士研究生，主要研究方向为食物经济

与政策。E-mail: yueruixue@ 163． com

蔬菜价格波动的共同影响因子与宏观决定因素

岳瑞雪a，谭砚文a，b

( 华南农业大学 a． 经济管理学院; b． 广东农村政策研究中心，广东 广州 510642)

摘 要: 蔬菜价格的波动具有广泛的联动效应。为了探明蔬菜价格剧烈波动的共同特征，分别运用均

匀间距估计方法、PANIC 方法和 VAＲ 模型考察了 2005 年 1 月至 2018 年 10 月中国 18 种主要蔬菜价格

的联动效应、共同影响因子及其宏观决定因素。研究表明: 蔬菜价格之间的联动效应主要受一个潜在共

同影响因子的驱动，而影响这一共同因子的主要宏观经济因素则是货币流动性过剩。
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一、引言

近年来，我国蔬菜价格的频繁波动引起了学者和政策制订者的广泛关注。农产品价格的剧烈波

动既不利于物价水平的稳定，也会对生产者和消费者的福利产生重要影响［1 － 2］。农产品价格的长期

上涨会推动居民消费价格指数的增长，引发通货膨胀［3 － 4］，进而降低消费者，特别是低收入家庭的绝

对收入和实际生活水平［5 － 6］; 而农产品价格的急剧下跌会对农业生产者造成严重的经济损失［7 － 8］。
我国蔬菜价格的频繁波动，既有来自于自然灾害、信息不对称、投机等外部不确定性因素的随

机冲击［9 － 11］，也有来自于种植成本、供给和需求等内生性生产因素变化的影响［12 － 14］，还有来自于

货币供给、汇率等宏观经济因素变化的重要影响［15 － 18］，而宏观经济因素对产品价格的影响往往会

带来同步性的波动。喻妍等的研究表明，我国蔬菜价格此起彼伏、轮番上涨的剧烈波动具有很强

的联动效应［19］124。因为各类蔬菜之间存在一定的替代效应，一种蔬菜价格的变化会引起其他蔬菜

价格的同步变化。那么我国蔬菜价格波动的联动效应程度究竟有多大? 其背后是否潜在一个共

同的影响因子，而共同影响因子又受哪些宏观经济因素影响? 这些问题的解决对于把握不同蔬菜

价格间的相互作用、制定防止蔬菜价格同期剧烈波动的政策措施、促进蔬菜生产的稳定发展、增进

消费者福祉具有较大的现实意义。
目前，农产品价格波动的联动效应是学者们关注的重要领域。从理论上来看，随着市场整合

程度的提升，不同农产品市场价格间的相互作用不断加强，消费层面的替代效应和供给层面的逐

利效应使得农产品市场价格波动的联动效应增强［19］121［20］。从实证分析角度，宋长鸣［20］76通过对不

同农产品市场价格相互作用的研究发现，水产品、粮食、鲜果、鲜菜和肉禽及其制品市场价格之间

存在相互影响。张有望等［21］对粮食期货与现货市场价格溢出效应的研究表明，不同粮食品种间的

溢出程度存在差异。胡月等［22］对肉类市场价格动态关联性的研究表明，猪肉价格的变动会引起牛

肉、羊肉和鸡肉价格的同向变动。田露等［23］的研究发现，玉米价格、猪肉价格和羊肉价格是影响牛



肉价格的重要因素。宋长鸣等［24］对蔬菜市场整合的研究发现，白菜、菜椒和黄瓜之间存在明显的

替代效应。
上述文献为本文的开展提供了宝贵的理论基础和思想启发，但仍存在以下三点不足: 一是在

蔬菜价格影响因素的研究中，忽略了不同蔬菜价格之间的联动效应; 二是在农产品价格联动效应

的研究中，研究方法主要采用 VAＲ 模型、脉冲响应函数、方差分解等时间序列模型，但 VAＲ 模型

处理的变量个数十分有限，而蔬菜价格品种繁多，传统模型难以全面、准确的分析我国蔬菜价格的

联动效应; 三是对农产品价格联动效应的驱动因素缺乏实证分析。鉴于此，本文首先利用 Ng［25］提

出的“间距方差比检验( Spacing Variance Ｒatio test) ”方法对蔬菜价格的联动效应进行测度，该方法

克服了时间序列模型由变量个数过多而引起较大估计误差的问题，同时避免了变量排序产生的影

响，能准确测度变量之间的相关程度。在此基础上，本研究进一步探讨蔬菜价格联动效应的共同

影响因子及其宏观驱动因素。

二、蔬菜价格的联动效应

探明蔬菜价格波动的相关程度对研究蔬菜价格变动的共同影响因子及其经济解释至关重要。
喻妍等［19］122通过市场整合效应、逐利效应和替代效应理论解释了蔬菜价格的联动效应，本文采用

间距方差比检验方法( SVＲ) 对中国主要蔬菜价格的关联性进行测度，以探讨蔬菜价格波动的同质

性及相关程度。
(一)方法的选取

现有文献进行联动效应分析用到的 VAＲ 等时间序列模型处理的变量个数十分有限，并且脉冲

响应函数和方差分解依赖于变量排序，而蔬菜价格品种繁多，传统模型难以全面、准确的分析我国

蔬菜价格的联动效应。现有面板数据截面相关性的检验方法主要依赖“不存在组间同期相关”的

原假设，这种假设要求较为严格，并且不能确定变量间的相关程度。间距方差比检验是一种利用

均匀间距( Uniform Spacing) 分析检验面板数据截面相关性的方法，该方法克服了传统时间序列模

型由变量个数过多而引起较大估计误差的问题，避免了变量排序产生的影响，同时克服了现有面

板数据检验方法不能披露相关程度的缺点，在相关对数量未知的情况下，可以确定相关对的数量、
各变量的同质性以及相关程度。

对于一个横截面维度为 N、时间维度为 T 的面板数据，此方法把样本相关系数矩阵对角线上方
( 或下方) 的 n = N( N － 1) /2 个元素按从小到大的顺序排列成有序数组，检验有序相关系数的概率

积分变换是否是均匀分布的。令 P̂ = ( p̂1，̂p2，…，̂pn ) '是样本相关系数组成的向量，珔P = ( | p̂1 |，| p̂2 |，
…，| p̂n | ) '是样本相关系数的绝对值组成的向量，称之为绝对相关系数向量。间距方差比检验首先

利用断点技术，按绝对相关系数的大小把样本中 n 个相关系数分为大相关( L) 和小相关( S) 两个子

样本; 然后利用间距方差比统计量( SVＲ( ·) ) 检验子样本的相关性。通过以上两步计算，可以得

到截面相关的普遍性( 相关对个数) 和相关程度。详细步骤如下:

( a) 把样本相关系数分为大相关( L) 和小相关( S) 两组。把 珔P 中的元素按从小到大的顺序重

新排列，得到一个有序序列: ( 珋p［1: n］，珋p［2: n］，…，珋p［n: n］) '。定义珚 j =Φ( 槡T·珋p［j: n］) ，其中 Φ( ·) 是标

准正太分布的累计分布函数，j = 1，2，…，n。

q 阶均匀间距定义为{ (珚 j －珚 j － q ) } n
j = q + 1，间距 Δ珚 j =珚 j －珚 j － 1，E( Δ珚 j ) = 1

2( n + 1)
。假设小相

关组( S) 的样本量占整个样本量的比例为 珓θ∈( 0，1) ，两个子样本的均值统计量 E( Δ珚 j ) 分别为:

珚ΔS ( 珓θ) =
1

［珓θn］
∑［珓θn］

j = 1
Δ珚 j，珚ΔL ( 珓θ) = 1

［n( 1 － 珓θ) ］∑
n

j =［珓θn］+1)
Δ珚 j，珓θ∈ ( 0，1) ，
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其中，［珓θn］是 珓θn 的整数部分。若 pj =0，j =1，…，n，则有珚ΔS ( 珓θ) ≈珚ΔL ( 珓θ) ≈
1

2( n +1)
，珓θ∈( 0，1) 。

在 珟m =［珓θn］时，定义残差平方和:

Qn ( 珓θ) = ∑［珓θn］

j = 1
( Δ珚 j － 珚ΔS ( 珓θ) ) 2 +∑ n

j =［珓θn］+1
( Δ珚 j － 珚ΔL ( 珓θ) ) 2。

最小化上面准则函数得到 珓θ 的估计量:

θ̂ = arg min珓θ∈［θ，珋θ］Qn ( 珓θ) 。
因此，通过以上统计过程，得到小相关组的样本量占整个样本量的比例为 珓θ，其样本量 m̂ =

［θ̂n］，而大相关组( L) 的样本量为 n － m̂。
因为 珋p［j: n］是有序的，所以珚 j 也是有序的，即珚 j － 1 ＜珚 j。由 珋p［j: n］∈［0，1］，有珚 j∈［0. 5，1］。若

pj = 0，则珚 j ～ U［0. 5，1］。若小相关组中的 m 个样本不相关，则 珚 j，j = 1，…，m 严格小于 1，珚 j，j =m
+ 1，…，n 接近 1。在 q － q 图上，珚 j 在 j =m 之前近似线性于 j，而在 j ＞m 时迅速上升，最终在边界

为 1 处放平。如果所有的相关系数都不为 0，则 q － q 图上移，截距超过 0. 5。如果相关系数存在部

分同质性，则 q － q 图在一定范围内是平坦的，相关性越强，偏离直线越远。
( b) 检验子样本的相关性。第一步利用断点估计把 n 个相关系数分割成两个子样本，子样本

的样本容量分别为 m̂ 和 n － m̂。现检验子样本的相关系数是否为 0。
定义珚n

j = n·珚j，则

珚n
j －珚

n
j － 1 =

n
2( n + 1)

+ ε j，ε j ～ ( 0，σ2
ε ) ，其中，σ2

ε =
1
4

n3

( n + 1) 2 ( n + 2)
，
cov( ε j，εk )
var( ε j )

= － 1
n。

珚n
j 的 1 阶和 q 阶均匀间隔的均值和方差为:

μ̂1 = 1
η － 1∑

η

k = 1
(珚n

k －珚
n
k－1 ) ，̂μq = 1

η － q∑
η

k = q+1
(珚n

k －珚
n
k－q ) ，̂σ2

1 = 1
η∑

η

k = 1
(珚n

k －珚
n
k－1 － μ̂1 ) 2，

σ̂2
q = 1

q·mq
∑ η

k = q+1
(珚n

k － 珚n
k－q － μ̂q )

2，其中 mq = ( η － q) ·( 1 － q
η

) 。

间隔方差比检验的统计量:

SVＲ( η) =
σ̂2

q

σ̂2
1
－ 1。

在样本量 η 的相关系数 p［j: n］为 0 的原假设下，当 η→∞ 时，槡ηSVＲ ( η) →
d
N ( 0，ω2

q ) ，其中 ω2
q

= 2( 2q － 1) ( q － 1)
3q 。

在大样本下，对 SVＲ( η) 进行标准化处理得到服从渐近标准正态分布的统计量 svr( 槡η) :

svr( 槡η) =槡ηSVＲ( η)

ω2槡 q

。

Ng［25］20也证明了 svr( 槡η) 在小样本下的性质。
当 η = n，η = m̂，η = n － m̂ 时，SVＲ 检验可分别用于检验全样本、小相关子样本( S) 和大相关子

样本( L) 的相关性。一般先检验小相关子样本中的 m̂ 个相关系数是否为 0，若小相关子样本的相

关系数与 0 存在显著差异，则大相关性子样本的相关系数也与 0 存在显著差异。
(二)数据来源

本研究选取圆白菜、油菜、芹菜、生菜、大白菜、白萝卜、土豆、洋葱、蒜头、生姜、西红柿、黄瓜、
茄子、辣椒、青椒、豆角、冬瓜和苦瓜 18 种蔬菜的批发价格作为研究对象。2005 年 1 月至 2018 年
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10 月蔬菜批发价格的月度数据根据中国商务部商务预报网站相关数据整理得到。为剔除物价变

化的影响，利用居民消费价格指数( 2002 年 1 月 = 100) 对名义蔬菜价格进行平减，得到实际价格数

据。为避免季节性因素的影响，并消除数据的趋势性，本文利用实际蔬菜价格的同比增长率数据，

借助 MATLAB 软件进行相关测算。
(三)实证分析

为了消除序列相关性，首先对每个个体进行带有截距项的自回归分析，然后计算残差的相关

系数。在这里，N = 18，T = 166，因此 n = N( N － 1) /2 = 153。
断点分析结果表明，小相关组的样本量占总样本量的比例 θ̂ = 0. 1504。因此，小相关组( S) 的

样本容量是 m̂ =［θ̂n］= 23，大相关组( L) 的样本容量是 n － m̂ = 153 － 23 = 130。SVＲ 检验结果表

明，小相关组的 svr 统计量为 1． 20，不能拒绝无截面相关性的原假设; 大相关组的 svr 统计量为

2. 38，超过了 5%显著性水平的临界值 1. 65，拒绝无截面相关性的原假设。这表明 153 对蔬菜中，

有 23 对蔬菜价格不具有相关性，其余 130 对蔬菜价格具有显著的相关性( 见表 1) 。

表 1 蔬菜价格的均匀间距分析结果

θ̂ 小相关组样本个数 大相关组样本个数 svr( S) svr( L)

0． 1504 23 130 1． 20 2． 38＊＊＊

注:θ̂ 是小相关组的样本量占总样本量的比例。间距方差比检验统计量提供相关系数是否显著不为 0 的证据。
svr 服从标准正态分布，因此，5%显著性水平的临界值是 1． 65( ＊＊＊表示显著性水平为 1% ) 。

表 2 给出了小相关组中较小的 20 个相关对的相关系数和大相关组中较大的 20 个相关对的相

关系数。在整个样本期间，青椒和辣椒价格呈现出最大的相关性( 0. 8975 ) ，其次是油菜和生菜

( 0. 8390) 、圆白菜和大白菜( 0. 8360) ，圆白菜和芹菜的相关系数也大于 0. 8。然而，相关性最小的

是冬瓜和生菜( － 0. 0006) ，并且相关性不显著的小相关组中基本都是生姜、大蒜和冬瓜之间及其

与其他蔬菜之间的相关系数，这表明生姜、大蒜和冬瓜之间及其与其他蔬菜价格之间无相关性或

者相关性较弱。这与生姜、大蒜和冬瓜的自身属性和种植特征有一定的关系。总体而言，同类蔬

菜的价格呈现出强相关关系，不同类蔬菜的价格相关性较弱或者无相关性。同类蔬菜的替代效应

较强、影响因素类似，因此具有更强的联动效应。同样，图 1 中相关系数变换后的 q － q 曲线也表明

蔬菜价格之间存在普遍的相关性。

表 2 18 种蔬菜价格的相关系数

小相关组( S) 大相关组( L)

蔬菜品种 相关系数 蔬菜品种 相关系数 蔬菜品种 相关系数 蔬菜品种 相关系数

冬瓜 生菜 － 0． 0006 茄子 青椒 0． 5961 生姜 冬瓜 － 0． 0420 芹菜 生菜 0． 6660
冬瓜 大白菜 0． 0057 黄瓜 白萝卜 0． 5971 蒜头 茄子 0． 0464 大白菜 白萝卜 0． 7087
蒜头 青椒 － 0． 0114 油菜 大白菜 0． 5987 生姜 辣椒 0． 0544 黄瓜 茄子 0． 7265
蒜头 芹菜 － 0． 0164 茄子 豆角 0． 6081 冬瓜 洋葱 0． 0615 芹菜 白萝卜 0． 7338
蒜头 辣椒 0． 0223 芹菜 茄子 0． 6200 蒜头 油菜 0． 0665 圆白菜 白萝卜 0． 7599
蒜头 生菜 0． 0294 圆白菜 茄子 0． 6216 蒜头 冬瓜 0． 0687 芹菜 大白菜 0． 7978
生姜 苦瓜 － 0． 0299 油菜 芹菜 0． 6376 生姜 洋葱 0． 0718 圆白菜 芹菜 0． 8051
生姜 豆角 0． 0312 豆角 苦瓜 0． 6396 蒜头 白萝卜 0． 0729 圆白菜 大白菜 0． 8360
冬瓜 油菜 0． 0411 生菜 茄子 0． 6503 蒜头 黄瓜 0． 0807 油菜 生菜 0． 8390
蒜头 苦瓜 0． 0419 油菜 茄子 0． 6602 生姜 青椒 0． 0870 青椒 辣椒 0． 8975

注:相关系数的计算选择的是 Pearson 相关系数。
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图 1 珚Φj:18 种蔬菜价格相关系数概率积分转换后的分布

注:图 1 显示了 18 种蔬菜的 n = 153 个截面相关概率积分转

换的 q － q 曲线。截面相关性越强，偏离对角直线越远。

上述分析表明，尽管蔬菜价格波动具有一定

的异质性，但各蔬菜价格之间存在显著的截面相

关性，具有普遍的联动效应，这说明不同蔬菜价格

的波动主要受到共同因素的影响，需要进一步深

入探讨这些蔬菜价格共同运动的根源。

三、蔬菜价格的共同影响因子

均匀间距分析结果表明 18 种蔬菜价格之间

存在普遍的联动性，本研究将利用 Bai 等［26］提

出的共同因子分析方法( Panel Analysis of Non-
stationarity in Idiosyncratic and Common compo-
nents，PANIC) 寻找“一篮子”蔬菜价格联动效应

的共同影响因子。
(一)PANIC 方法

PANIC 方法是在允许截面弱相关和共同因子结构同时存在的情况下，对面板数据进行单位根

检验的方法，本研究仅用此方法提取蔬菜价格联动效应的共同影响因子。
考虑如下因子分析模型: Xit = ci + λ'i Ft + eit ( 1)

( 1 － L) Ft = C( L) ut ( 2)

( 1 － ρiL) eit = D( L) εit ( 3)

其中，C( L) = ∑∞

j = 0
CjL

j，Dj ( L) = ∑∞

j = 0
DijL

j 是滞后算子多项式，ci为截距，Ft为 r × 1 维共同因子

向量，λ i为因子载荷向量。Xit由漂移项 ci、共同成分 λ' iFt 和异质性成分 eit组成。
共同因子的估计是基于主成分分析的方法。当 eit为 I( 0) 时，无论 Ft是 I( 0) 还是 I( 1) ，Ft 和

λ i 的主成分估计量已被证明是一致的。但是，当 eit是 I( 1) 时，Xit对 Ft的回归是伪回归，并且 λ i的

估计是不一致的。PANIC 方法有效的解决了 Ft 和 λ i 估计量不一致的问题，它是将主成分分析的

方法应用于一阶差分数据。
分别对 Xit、Ft、eit取一阶差分并记为:

xit = ΔXit，ft = ΔFt，zit = Δeit ( 4)

因此，( 1) 式的一阶差分形式表示如下:

xit = λ'i ft + zit ( 5)

对 xit采用主成分分析方法，得到 r 个共同因子的估计值 f̂ t，相应的因子载荷 λ̂ i，以及误差估计值

ẑit = xit － λ̂'i f̂ t。对 t = 1，…，T，定义

êit = ∑ t

s = 2
ẑis，i = 1，…，N ( 6)

F̂t = ∑ t

s = 2
f̂ s，是 r × 1 维向量 ( 7)

其中，̂Ft 和 eit分别是( 1) 式中 Ft 和 eit的估计值。
由于 Ft 和 eit的不可观测性，PANIC 方法分别用含截距项和不含截距项的 ADF 检验对共同因

子成分 F̂t 和异质性成分 êit进行单位根检验，从而确定非平稳性的来源。此外，若 eit在 i 个截面间

相互独立，则对 êit的检验可认为是在 i 个截面间近似相互独立，Bai 和 Ng 的定理 4 构造了“pooled
tests”。设 eit在 i 个截面间相互独立，对于( 3) 式，如果 ρi = 1，则 eit为 I( 1) ，即非平稳序列。若 ρi ＜
1，则为 eit为 I( 0) ，即平稳序列。由此，考虑如下检验: H0 : ρi = 1，对于任意 i; H1 : ρi ＜ 1，对于某些 i。
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令 P ε̂ ( i) 为相应 ADF ε̂ ( i) 检验的 p 值，则有:

P ε̂ =
－ 2∑N

i = 1
lnP ε̂ ( i) － 2N

4槡 N
→
d
N( 0，1)

(二)实证结果

假设蔬菜价格序列由漂移项 ci、共同成分 λ'i Ft 和异质性成分 eit组成:

VPit = ci + λ'i Ft + eit，
其中，VPit是蔬菜价格序列，ci 为截距，Ft 为 r × 1 维共同因子向量，λ i 是因子载荷向量。

为了确定共同因子的数量，我们使用 Bai
等［27］201提出的 IC ( r) 信息准则，并设定最多有
5 个因子。从图 2 可以看出，信息准则 IC ( 1 )

和 IC( 2) 表明数据中至少有 5 个共同因子，信

息准则 IC( 3) 表明只有 1 个共同因子。Bai 等

的研究指出信息准则 IC( 3) 在存在横截面相关

性的情况下更为可靠，SVＲ 分析结果表明蔬菜

价格间存在很强的截面相关性，因此，我们根据
IC( 3) 得出的结论，确定共同因子的数量 r = 1。

随后，通过对原始数据进行差分，从差分数

据中提取主成分，并重新计算主成分估计共同

因子( F̂t ) 、因子载荷( λ̂ i ) 和异质性成分 ( êit ) 。
参考 Byrne 等［28］的研究，我们通过以下 3 个统

图 2 蔬菜价格序列的共同因子个数，

2005 年 1 月—2018 年 10 月

注:IC( r) 信息标准详细解释见 Bai and Ng［27］200。与时间序

列分析的一个重要区别是惩罚函数取决于横截面维数( N) 以及

时间序列长度( T) 和因子数目( r) 。

计指标来评估共同因子相对于异质性成分对蔬菜价格波动的贡献:

rai =
σ( λ̂ i F̂t )
σ( êit )

，rbi =
σ2 ( zit )
σ2 ( xit )

，rci = | λ̂ i |

其中 σ( ·) 表示标准差，σ2 ( ·) 表示方差。rai 是共同成分标准差和异质性成分标准差的比例，rbi

是异质性成分差分序列方差和蔬菜价格差分序列方差的比例，rci 是因子载荷的绝对值。异质性成

分对蔬菜价格波动的贡献越大，rai越趋近于 0，rbi越趋近于 1，rci 越小。
图 3 表明，共同因子很大程度的解释了圆白菜、油菜、芹菜、生菜、大白菜、白萝卜、西红柿、黄瓜、

茄子、青椒、豆角和苦瓜价格的变化，对于这些蔬菜价格，由图 3( a) 可以看出，rai ＞0. 5，这意味着由共

同成分解释的其价格的变化至少是异质性成分解释程度的 50%，特别是圆白菜、油菜、芹菜、生菜、大
白菜、白萝卜、黄瓜、茄子，rai ＞1，其共同因素比异质性因素更大程度的解释了其价格的变化。然而，

生姜、大蒜和冬瓜价格的变化和共同因子不太相关，表现出更多的异质性行为，由图 3( b) 可以看出，

生姜、大蒜和冬瓜的 rbi 接近于 1。图 3( c) 也证明了以上结论，共同因素解释蔬菜价格波动的程度越

大，表明其与蔬菜价格的相关性越强，因子载荷( 绝对值) 就越大。总体而言，尽管蔬菜价格的共同运

动存在某种程度的异质性，但绝大部分蔬菜价格的波动是由一个共同因素引起的。

四、蔬菜价格共同因子的宏观决定因素

前文对蔬菜价格联动效应及共同因子的研究表明，18 种蔬菜价格之间存在普遍的联动效应，

并且其共同波动背后受一个潜在共同因子的影响，那么这一共同影响因子是什么? 目前尚没有办

法鉴定出这一潜在因子的具体变量，因为这一因子也有可能是多个变量的合成。但是，我们可以

通过对多种因素加以甄别来确定某一个或某几个因素对共同因子的影响。
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图 3 共同成分在各蔬菜价格波动中的重要性

注:图( a) 显示了共同成分标准差和异质性成分标准差的比例，共同成分对蔬菜价格的波动的解释程度越大，ra 的值越大; 图

( b) 显示了差分序列异质性成分方差和蔬菜价格差分序列方差的比例，共同成分对蔬菜价格的波动的解释程度越大，rb 的值越

小; 图( c) 显示了因子载荷的绝对值，共同成分对蔬菜价格的波动的解释程度越大，rc 的值越大。

(一)变量选取

基于前文对蔬菜价格波动影响因素研究的论述，异常天气等不确定性因素会在短期内对蔬菜

价格产生巨大的冲击，导致异常波动［29］，宏观经济因素对产品价格的影响往往会带来同步性的波

动，本文的研究目的是寻求蔬菜价格轮番上涨趋势的宏观经济决定因素。因此，本研究将从货币

供给、汇率、石油价格三个方面，考察宏观经济因素对蔬菜价格共同因子的推动作用。
首先从货币供给方面看，宏观经济政策对农业部门的影响极其重要，货币政策作为重要的宏

观经济政策，其对农产品价格的影响不容忽视［30］。早在 1986 年，Frankel 就提出了货币政策对农

产品价格冲击的理论模型［31］，随后一系列研究表明货币政策冲击会使农产品与其他部门产品之间

的相对价格发生变化，导致农产品价格发生实质性波动［32 － 34］。长期以来，中国货币发行量的增长

速度远高于同期国内生产总值的增长速度，即货币流动性过剩［35］110。一方面，货币供应量的超速

增长会推动物价水平的上涨，从而引起蔬菜生产资料价格的上涨，同时使居民的生活成本增加，进

而推动蔬菜生产中劳动力成本的上涨，成本的上涨则会通过抑制未来的供给推动蔬菜价格的上

涨; 另一方面，货币供应量的超速增长会提升居民的名义收入，进而通过增加蔬菜的需求拉动蔬菜

价格的上涨。参考杨继生［35］110的研究，利用改进的马氏 K 指数( 下文简称马氏 K 指数) 作为流动

性过剩的指标( 改进的马氏 K 指数 = 货币供应量增长率 － 实际 GDP 增长率) 。图 4 展示了 2005
年以来我国蔬菜价格共同因子和马氏 K 指数的变化趋势，可以发现，我国蔬菜价格共同因子的剧

烈波动与马氏 K 指数波动趋势整体呈现正向关系。具体来看，2005 年 1 月至 2007 年 1 月期间和
2011 年 10 月至 2016 年 12 月期间，马氏 K 指数经历 3 次较小幅度的波动，相同时期蔬菜价格共同

因子也发生了 3 次较为剧烈的波动。蔬菜价格波动更为剧烈是因为，蔬菜市场接近完全竞争市

场，蔬菜价格具有很强的灵活性，又容易受到异常天气等随机冲击的影响，因此马氏 K 指数增加时

蔬菜价格的上涨更加明显，从而导致蔬菜价格波动较大。为了应对 2008 年全球金融危机，中国在
2009 年实行宽松的货币政策，从 2009 年 1 月开始马氏 K 指数持续 17 个月超过 10%。同一时期蔬

菜价格共同因子的增长率也在 20% 上下波动。因此，本研究认为货币流动性过剩对蔬菜价格波

动具有较大的影响作用。
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从人民币汇率方面看，汇率对农产品价格的影响一直存在争议。有学者认为汇率是影响农业

的显著变量之一［36］，其变动通过影响农产品贸易价格，进而影响国内农产品价格［37 － 38］。也有学者

认为中国农产品贸易缺乏汇率弹性，汇率对农产品进出口的影响不显著［39 － 40］。我国蔬菜价格的

进出口占生产总量的比例很小，其中进口量占比在 1% 左右，出口数量所占比重更小。因此本文

认为汇率对蔬菜价格的影响较小。
从石油价格方面看，石油价格对农产品价格的影响学术界尚未达成一致结论［41 － 42］，对不同农

产品的影响程度也存在争议［43］。随着人工成本和土地成本的持续快速上涨，物质与服务成本在蔬

菜生产总成本中的比例不断下降，并且石油作为农业生产资料价格的影响因素之一，主要通过影

响蔬菜的生产成本和运输成本，进而间接影响蔬菜价格，这削弱了石油价格对蔬菜价格的影响程

度。因此，本研究认为石油价格对蔬菜价格的影响较小。
综合以上分析，货币流动性过剩可能是影

响蔬菜价格共同因子的主要宏观经济因素，而

人民币汇率和石油价格对共同因子的影响相对

较小或没有影响。因此，本文首先通过构建包

含蔬菜价格共同因子和马氏 K 指数的 VAＲ 模

型，考察货币流动性过剩对蔬菜价格共同因子

的推动作用。进一步在上述 VAＲ 模型的基础上

控制人民币实际有效汇率和国际石油价格变

量，检验模型的稳健性，并考察其他宏观因素对

蔬菜价格共同因子的影响。 图 4 蔬菜价格的共同因子和货币流动性过剩

(二)数据来源

本文选取各变量的月度数据构建 VAＲ 模型。其中蔬菜价格共同因子是上一节中利用 PANIC
方法估计得到的，计算改进的马氏 K 指数用到的货币和准货币( M2 ) 供应量同比增长数据来源于

中共人民银行公布的月度数据，GDP 增长率来源于国家统计局。由于国家统计局发布的 GDP 数

据为季度数据，本文参考高华川［44］、李京栋［18］104 等学者的研究，借助 EViews 软件将 GDP 季度数

据转化为 GDP 月度数据。人民币有效实际汇率来源于国际清算银行网站，国际石油价格数据来源

于美国能源信息署网站( “https: / /www． eia． gov /”) 。
(三)VAＲ 模型实证结果

1． 平稳性检验。本文首先采用 ADF 检验方法对变量进行平稳性检验，结果显示: 共同因子
( FACTOＲ) 和石油价格( OIL) 为平稳变量，而代表货币流动性过剩的马氏 K 指数( EL) 和人民币有

效实际汇率( ＲBCN) 为非平稳序列，但其一阶差分是平稳变量( 见表 3) 。

表 3 变量的平稳性检验(ADF)结果

检验形式( C，T，L) ADF 值 对应 P 值 平稳性

ACTOＲ ( 1，0，1) － 6． 346＊＊＊ 0 平稳
( 1，0，4) － 2． 418 0． 137 非平稳

D． EL ( 1，0，1) － 8． 413＊＊＊ 0 平稳
OIL ( 1，0，2) － 3． 083＊＊ 0． 028 平稳
ＲBCN ( 1，1，4) － 2． 612 0． 274 非平稳

D． ＲBCN ( 1，0，1) － 7． 745＊＊＊ 0 平稳

注:C，T，L 分别表示截距项、趋势项和之后阶数; ＊＊＊，＊＊分别表示 1%和 5%显著性水平上通过检验; D． EL 和 D．
ＲBCN 分别表示 EL 和 ＲBCN 的一阶差分变量。

68 华 南 农 业 大 学 学 报 ( 社 会 科 学 版) 第 3 期



2． 滞后阶数的确定。在构建 VAＲ 模型时，首先需要确定变量的最佳滞后阶数。本文根据 AIC
( 赤池信息准则) 、HQIC( 汉南—奎因信息准则) 和 SC( 施瓦茨贝叶斯信息准则) 等信息准则的判断

结果，最终选取 4 阶滞后构造 VAＲ 模型( 见表 4) 。

表 4 VAＲ 模型滞后期的选择

滞后阶数 LＲ FPE AIC HQIC SBIC

0 89133． 7 22． 7494 22． 7812 22． 8276

1 473． 91 5246 19． 9166 20． 0755 20． 3076*

2 51． 905 4619． 54 19． 789 20． 0749* 20． 4929

3 29． 383 4702． 54 19． 8058 20． 2187 20． 8224

4 39． 424 4492． 65* 19． 7582* 20． 2982 21． 0877

5 22． 277 4796． 42 19． 8206 20． 4876 21． 4628

6 16． 868 5309． 18 19． 9176 20． 7116 21． 8726

7 33． 135* 5304． 25 19． 9103 20． 8314 22． 1781

8 26． 06 5556． 87 19． 9484 20． 9965 22． 529

注:* 表示按相应准则确定的最佳滞后期。

图 5 VAＲ 系统稳定性的判别图

3． VAＲ 系统稳定性检验。为了验证所构

建的 VAＲ 模型的有效性，需进一步检验 VAＲ
系统的稳定性。检验结果如图 5 所示，所有特

征值均在单位圆内，故所构建的 VAＲ 模型是稳

定的。
4． 格兰杰因果关系检验。应用格兰杰因果

关系检验平稳变量 FACTOＲ、D． EL、OIL 和 D．
ＲBCN 的相互影响。结果表明: 在 5% 的显著性

水平下，马氏 K 指数是蔬菜价格共同因子的格

兰杰原因，而蔬菜价格共同因子不是马氏 K 指

数的格兰杰原因; 在 5% 的显著性水平下，石油

价格和蔬菜价格共同因子之间存在双向格兰杰

因果关系; 在 10% 的显著性水平下，汇率是蔬

菜价格共同因子的单向格兰杰原因( 见表 5 ) 。
即石油价格的变化会引起蔬菜价格共同因子的变化，而蔬菜价格共同因子的变化也会引起石油价

格的变化; 马氏 K 指数和汇率的变化会引起蔬菜价格共同因子的变动，反之不然。

表 5 变量间的格兰杰因果关系检验结果

FACTOＲ D． EL OIL D． ＲBCN

FACTOＲ 0． 12( 0． 729) 5． 42( 0． 021) ＊＊ 1． 70( 0． 195)

D． EL 2． 73( 0． 032) ＊＊ 3． 18( 0． 076) * 2． 30( 0． 048) ＊＊

OIL 2． 54( 0． 031) ＊＊ 2． 38( 0． 054) * 1． 30( 0． 255)

D． ＲBCN 2． 04( 0． 055) * 1． 99( 0． 084) * 5． 78( 0． 017) ＊＊

注:＊＊＊，＊＊，* 分别表示在 1%，5%和 10%的显著性水平上拒绝原假设; 原假设为“检验变量”不是“被检验变量”
的格兰杰原因; 第一行是被检验变量，第一列是检验变量。
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5． 脉冲响应分析。由于 VAＲ 模型是一种非理论性的模型，其系数的经济意义难于解释，因此

在结果分析中，不关注 VAＲ 模型的回归系数，而是用脉冲响应函数分析随机扰动项一个标准差信

息的冲击对内生变量的当期值和未来值所带来的影响。图 6 给出了蔬菜价格共同因子对货币流

动性过剩的脉冲响应图。我们发现，在本期给货币流动性过剩一个标准差的冲击，蔬菜价格共同

因子在前 3 期内都呈现正向反应，即 3 期内货币流动性过剩的增加会对蔬菜价格共同因子产生一

定的推动作用，在第 4 期对蔬菜价格共同因子的冲击迅速减小，并出现负值，随后开始呈波动性态

势，并逐渐趋于 0。从反应程度看，货币流动性过剩一个标准差的波动在第 3 期时对蔬菜价格共同

因子的正向冲击达到最大，然后逐渐减弱，到第 12 期冲击力度基本消失。

图 6 蔬菜价格共同因子对货币流动性过剩的脉冲响应图

注: 此脉冲响应的 VAＲ 模型仅包含蔬菜价格共同因子和马氏 K 指数。

6． 稳健性检验。从图 7 可以看出，

在控制人民币实际有效汇率和国际石油

价格变量的扩展的 VAＲ 模型中，蔬菜价

格共同因子对货币流动性过剩冲击反应

的符号、大小和统计意义基本没变，具有

一定的稳健性。扩展的 VAＲ 模型脉冲相

应结果还表明，人民币实际有效汇率对蔬

菜价格共同因子的冲击在第 1 期为负值，

之后均为正向冲击，并逐渐减小。石油价

格对蔬菜价格共同因子具有一定的负向

冲击，在第 2 期负向冲击最大，随后冲击

减弱。

图 7 扩展 VAＲ 模型的脉冲响应图
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五、研究结论与政策启示

(一)研究结论

本文利用 SVＲ 方法检验了蔬菜价格的联动效应及其普遍性，并运用 PANIC 方法提取了蔬菜

价格联动效应的共同因子，进一步采用 VAＲ 模型考察了货币流动性过剩、汇率等宏观经济因素对

这一共同因子的影响。研究得出的主要结论如下:

1． 各蔬菜价格之间存在着普遍的联动效应，并且同类蔬菜价格往往呈现出较强的相关关系。
不同类蔬菜价格之间，特别是生姜、大蒜和冬瓜与其他蔬菜价格之间的相关性较弱或无相关性。

2． 蔬菜价格联动效应的驱动因素是一个潜在的共同因子，这一因子很大程度上解释了大部分

蔬菜价格的波动。在货币流动性过剩、实际有效汇率和石油价格中，货币流动性过剩对蔬菜价格

共同因子产生的冲击效应最强，并且这种冲击具有稳健性。
3． 生姜和大蒜价格的变化表现出更多的异质性行为，对于这种耐储存、规模小的蔬菜品种，影

响其价格波动的主要原因可能是投机因素［18］110。
(二)政策启示

综合前文的研究内容，可以得出如下政策启示:

1． 高度重视蔬菜价格之间的联动效应。当某类蔬菜价格发生显著变化时，会引起其他蔬菜价

格的同步变化。因此，有关部门应高度重视蔬菜价格之间的联动性，当某类蔬菜价格剧烈上涨或

下跌时，应及时查明引发该类蔬菜价格剧烈变化的影响因素，采取相应措施，防止其它蔬菜价格的

轮番上涨或下跌，避免消费者和生产者的利益受到严重损害。
2． 实施稳健的货币政策。本文的研究表明，除了生姜和大蒜以外，多数蔬菜价格的长期轮番

上涨趋势，实际上是受一个潜在的共同影响因子所左右，通过对货币流动性过剩、人民币汇率和石

油价格因素的计量甄别发现，这个因子受货币流动性过剩冲击的影响最大。可以判断，货币流动

性过剩是导致我国蔬菜价格轮番上涨的主要宏观经济因素。因此，实施稳健的货币政策是防止蔬

菜价格轮番上涨的最重要宏观政策工具。
3． 完善生姜、大蒜等小宗农产品市场信息传递和监控机制。对于生姜、大蒜这些耐储存的蔬

菜品种，在生产、贮藏和流通环节中，市场信息的不对称和流通体系的不完善增加了投机商恶意囤

积、操纵价格的可能。因此，政府部门应完善市场信息传导机制，及时发布权威市场信息，提高蔬

菜市场的透明度，保障市场均衡供应能力，防止价格暴涨暴跌。同时应完善蔬菜市场监管机制，严

厉打击恶意囤积、投机炒作行为，避免价格大起大落。
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Common Factors and Determinants of Vegetable Price Fluctuation

YUE Ｒui-xuea，TAN Yan-wena，b

( a． College of Economics and Management; b． Guangdong Center for Ｒural Policy Studies，South China
Agricultural University，Guangzhou 510642，China)

Abstract: The fluctuation of vegetable prices has a wide connected effect． To explore the common fea-
tures of vegetable prices，we analyzed the monthly data from 2005 to 2018，adopting the approach of Uni-
form Spacing Estimation，Panel Analysis of Non-stationarity in Idiosyncratic and Common components
( PANIC) and VAＲ model respectively to examine the connected effects，common factors and determi-
nants of 18 vegetable prices in China． The results indicate: the connected effect of vegetable prices is
mainly driven by a potential common factor，and the excess liquidity as a macro-economic factor is found
to be related to this common factor．

Key Words: vegetable price; price volatility; agricultural product market; macro-economic factor

19第 3 期 岳瑞雪，谭砚文: 蔬菜价格波动的共同影响因子与宏观决定因素


