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内生初始假定下动态空间固定效应
模型的拟极大似然估计

郭鹏辉

内容提要:本文提出了基于初始值为内生确定下的动态空间固定效应模型，综合考虑了可直接观测和不可

直接观测或无法观测的空间效应; 推导了模型参数拟极大似然估计量具有的渐近性质及其渐近分布。对参数估

计量性质的模拟检验结果表明，似然估计量的渐近性质随着样本容量的增加而改善，且其改善程度对时间维度

变化较对空间维度变化更为敏感，在空间单元限定情形下有效增加时间维度可以显著改善估计量性质。中国省

域经济收敛性的实证案例分析结果显示，本文构建的综合考虑双重空间结构的空间计量模型具有适用性和合

理性。
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Quasi Maximum Likelihood Estimation of A Dynamic Spatial Fixed
Effect Model Based on Endogenous Initial Value

Guo Penghui

Abstract: Considering both observable and unobservable spatial effects，this paper constructs and estimates a dynamic

fixed effect model based on endogenous initial value． The simulation test shows that，the asymptotic characteristics of

QMLE improve as the sample size grows，and which seems more sensitive to time than to space change． The empirical

results from convergence analysis of China’s provincial economy validate the applicability and rationality of the dynamic

spatial model which considers both SAR and SEM structure．
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Elhorst( 2001 ) 对时空数据的动态性讨论为空间
计量模型的动态化开启先头; Elhorst ( 2005 ) 提出了
空间误差自相关的动态固定效应模型，并指出可利

用 Bhargava 和 Sargan逼近或 Nerlove 和 Balestra 逼近
得到模型的无条件极大似然估计量( UMLE) ; Yu et．
al． ( 2006 ) 建立动态空间自相关固定效应模型，通过
拟极大似然方法推导出模型在大 N 和大 T 下的一
致估计量; Su 和 Yang ( 2007 ) 在误差成份中考虑空
间相关因素，综合固定效应和随机效应构建模型，分

别考虑了初始值 Y0 为外生给定和内生确定两种情

况，并基于拟极大似然方法推导出在大 N 且 T 有限
情形下的一致估计量。

Elhorst( 2005) 和 Su 和 Yang ( 2007 ) 仅考虑经济
系统中无法直接观测或不可观测的空间效应而放置

于模型误差项中加以阐释; 与之相反，Yu et． al．
( 2006) 仅考虑经济系统中可直接观测的空间效应而
放置于模型解释变量中加以阐释。两者都忽视一种
可能性，即经济系统中可能同时存在可直接观测和无

法直接观测或不可观测的空间因素。当这种可能性
实现时，上述模型均无法完全解释实际经济。因此，
这种可能性对动态空间计量经济学更具有一般意义

的模型提出了要求。本文同时考虑空间自回归和空
间误差结构，构建一般化动态空间固定效应模型，并

基于拟极大似然方法( QMLE) 进行参数估计。

一、模型建立与估计
综合 Elhorst( 2005 ) 和 Yu et． al． ( 2006 ) 的研究

成果，本文在模型中同时考虑因变量和误差项的一

阶空间滞后因子，并考虑一阶时间滞后因子。与其
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他研究学者类似，本文重点关注空间差异，即模型中

仅考虑个体效应，而假定时间效应不存在。构造本
文模型如下:

Yt = μN + τYt－1 + λWNYt + γWNYt－1 + Xtβ
+ Ut，Ut = ρMNUt + ε t，ε t ～ iid( 0，σ2

0 IN ) ( 1 )
其中，Yt = ( Y1 t，Y2 t，…，YNt ) ，N 表示空间维

度，T 表示时间维度; μN 表示非随机固定效应; Xt

为外生解释变量，β 为其对应的系数; WN，MN 均为

N × N 空间权重矩阵，λ，γ，ρ 为其各自对应的空间
自相关系数; τ 为时间自相关系数。
相比于 Elhorst( 2005 ) 和 Yu et． al． ( 2006 ) 等建

立的空间固定效应模型，模型( 1 ) 提供了模型之间
的一种方便的退化。当 λ = γ = 0 时，模型( 1 ) 等价
于 Elhorst( 2005 ) 的动态空间误差自回归固定效应
模型; 当 ρ = 0 时，模型( 1 ) 等价于 Yu et． al． ( 2006 )
的动态空间自回归固定效应模型; 当 τ = 0，γ = 0 ，
模型( 1 ) 等价于 Lee 和 Yu ( 2008 ) 的一般化静态空
间固定效应模型。当模型( 1 ) 中释放固定效应的非
随机约束，对个别参数施加零约束条件下，可以分别

等价于 Elhorst( 2003 ) 、Baltalgi et． al． ( 2007 ) 等的空
间随机效应模型。
为书写简便，模型( 1 ) 变换为如下形式:

Yt = S －1
N ( λ) μN + S －1

N ( λ) Ztδ + S－1
N ( λ) B

－1
N ( ρ) εt ( φ) ①

( 2)
注意到，动态模型的估计依赖于初始观测值

的确定。本文暂仅考虑初始值为内生给定的情
形。在此情形下，模型( 1 ) 、( 2 ) 并不适合直接用
于似然函数的构造，需要推导 { Yt } 与 Y0 的联合概

率分布函数，并以该分布函数为基础建立似然函

数进行估计。
首先对模型( 1 ) 进行一阶差分消除固定效应项

μN ，则

ΔYt = S －1
N ( λ) AN ( τ，γ) ΔYt－1 + S －1

N ( λ) ΔXtβ
+ S －1

N ( λ) B
－1
N ( ρ) Δε t ( φ) ( t = 2，3，…，T) ( 3 )

其中，AN ( τ，γ) = τIN + γWN ，其他项的定义与

模型( 2 ) 相同。对式( 3 ) 进行迭代得到
ΔYt = ［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
mΔYt－m

+ Σ
m －1

i = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i S －1

N ( λ) ΔXt－ iβ

+ Σ
m －1

j = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i［S －1

N ( λ) B
－1
N ( ρ) ］Δε t － j ( φ)

( 4 )

ΔY1 = ［S －1
N ( λ) AN ( τ，γ) ］

mΔY1 －m

+ Σ
m －1

i = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i S －1

N ( λ) ΔX1 － iβ

+ Σ
m－1

j = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i［S －1

N ( λ) B
－1
N ( ρ) ］Δε1 － j ( φ)

( 5 )
注意，因为 ΔX －i ( i = 1，…) 不可观测，所以 ΔY1

的概率函数也无法确定。为确定 ΔY1 ，本文基于

Hsiao et． al． ( 2002 ) 的假设② ; 关于 ΔX －i ( i = 1，…)
的确定，Bhargava 和 Sargan ( 1983 ) 建议可利用所有
外生解释变量 ΔXi ( i = 1，…，T) 进行预测，则有

Σ
m －1

i = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i S －1

N ( λ) ΔX1 － iβ = π01 N

+ Σ
T

i = 1
ΔXiπ i + ξ

E( Σ
m －1

i = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i S －1

N ( λ)

ΔX1 － iβ ΔXi，i = 1，…，T) = π01 N + Σ
T

i = 1
ΔXiπ i ( 6 )

其中，ξ ～ iid( 0，σ2
ξ IN ) ，E( ξ，ΔXi i = 1，…，1 )

= 0 。注意到，式( 6 ) 中含有 ( 1 + Tk) 个待估系数，
且随着时间维度 T 的增加而增加，则出现伴生参数
问题，且当 T → ∞ 时，估计将无法实现。为减少待
估系数，方法之一即用 ΔXt 的均值代替 ( Su and
Yang，2007 ) ，则

Σ
m －1

i = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
i S －1

N ( λ) ΔX1 － iβ

= π01 N + ΔXπ + ξ ( 7 )

其中，ΔX = 1
T － 1Σ

T

i = 2
ΔXi 。注意到，式( 7 ) 中仅

含有 ( 1 + k) 个待估系数，其中 π = ( π1，…，π k ) ＇为
k 维参数列向量。把式( 7 ) 代入式( 5 ) 得到

ΔY1 = π01 N + ΔXπ + e1 (·) ( 8 )

其中，e1 (·) = ξ + Σ
m －1

j = 0
［S －1

N ( λ) AN ( τ，γ) ］
j

［BN ( ρ) SN ( λ) ］
－1Δε1 － j ( φ) ，

et ( φ) =［BN ( ρ) SN ( λ) ］
－1Δεt ( φ) ，( t = 2，3，…，T) 。

①

②

定义 Zt = ( Yt－1，WNYt－1，Xt ) ，θ = ( δ＇，λ，ρ，σ2 ) ＇，δ = ( ι，γ，β＇) ＇，

φ = ( δ＇，λ，ρ) ＇，SN ( λ) = IN － λWN，BN ( ρ) = IN － ρMN。

即 E( △Y1 ) = 0，该假设认为数据生成过程始于离第零期

无穷远的过去，即要求 m→∞且 | ι | ＜ 1。
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定义 e = ( e1 ＇，e2 ＇，…，eT ＇) ＇，ω = ( ψ，τ，γ，λ，ρ) ＇，则

cov( e，e) = σ2 ( ( IT  BN ( ρ) SN ( λ) )
－1 ) RNT

( IT  ( ( BN ( ρ) SN ( λ) ) ＇)
－1 ) = σ2Ω( ω) ( 9 )

其中

VN ( τ，γ，λ) = 2［( IN + ( S －1
N ( λ) AN ( τ，γ) )

2m －1 )

( IN + S －1
N ( λ) AN ( τ，γ) )

－1］

ψ2 = σ2
ξ /σ

2，RN ( ψ，τ，γ，λ，ρ)

= ψ2 ( BN ( ρ) SN ( λ) ) ( BN ( ρ) SN ( λ) ) ＇ + VN

RNT =

RN － IN 0 … 0
－ IN 2IN   
0    0
   2IN － IN
0 … 0 － IN 2I













N NT ×NT

利用式( 9 ) 可得到 ΔYt ( t = 1，…，T) 的联合概
率分布函数并构造式( 3 ) 的对数似然函数

l( θ) = lnL( θ) = － NT
2
ln( 2π) － NT

2
ln( σ2 )

－ 1
2
ln Ω( ω) － 1

2σ2 e( υ) ＇Ω
－1 ( ω) e( υ) ( 10 )

其 中， θ = ( π0，π＇，β＇，τ，γ，λ，ρ，ψ，σ
2 ) ＇，

υ = ( τ，γ，λ，β＇) ＇，Zt ( t = 2，3，…，T) 如前定义; 定义
ζ = ( π0，π＇，β＇) ＇，φ = ( τ，γ，λ，ρ) ＇，则 θ = ( ζ＇，φ＇，ψ，

σ2 ) ＇。给定 φ = ( τ，γ，λ，ρ) ＇和 ψ，最大化式( 10) 得到 σ2

和 ζ = ( π0，π＇，β＇) ＇的拟极大似然估计量

σ2 ( φ＇，ψ)
^

= 1
NT

e( υ)
^

＇Ω －1 ( ω) e( υ)
^

，ζ( φ＇，ψ)
^

= ( X
～

＇Ω －1 ( ω) X
～

) －1 X
～

＇Ω －1 ( ω) Y
～

( 11 )
其中

X
～

=

1N ΔX
－

0N × k

0N ×1 0N × k S －1
N ( λ) ΔX2

  

0N ×1 0N × k S －1
N ( λ) ΔX















T NT × ( 2k +1 )

Y
～

=

ΔY1

( ΔY2 － τS －1
N ( λ) ΔY1 － γS －1

N ( λ) WNΔY1 )



( ΔYT － τS －1
N ( λ) ΔYT－1 － γS －1

N ( λ) WNΔYT－1











)
NT ×1

把式( 11 ) 的估计量代入式( 10 ) 得到集中对数
似然函数

l( θ σ2
^

，ζ
^

) = － NT
2
( ln( 2π) + ln( σ2 ( φ＇，ψ)

^

) )

－ 1
2
ln Ω( ω) － 1

2 σ2 ( φ＇，ψ)
^ e( υ)

^

＇Ω－1 ( ω) e( υ)
^

( 12)

式( 12 ) 中含有待估参数 φ = ( τ，γ，λ，ρ) ＇和 ψ，

最大化集中对数似然函数即可得到待估参数的拟极

大似然估计量 φ
^
和 ψ

^
，最终得到 θ的似然估计量 θ

^ 。

二、θ^ 的渐近性质和渐近分布
为证明估计量的性质，本文作如下假设:

假设 1 : 误差项 ε{ }
it ( i = 1，…，N; t = 1，…，T)

服从均值为零，方差为 σ2
0 的独立同分布 ( i． i． d )

( i，t ) ，且 E ε it
4 + ζ ＜ ∞ ( ζ ＞ 0 ) 。

假设 2 : 解释变量 x{ }
it ( i = 1，…，N; t = 1，…，

T) 严格外生、非随机，且一致有界( i，t ) ; x{ }
t ( t

= 1，…，T) 为平稳序列。

假设 3 : 空间权重矩阵 WN 和 MN 中各元素非随

机，且 wii = mii = 0 ( i) ，其拥有实特征根，且特征
根可计算; 且 WN 和 MN 的行、列加总均一致有界。

假设 4 : SN ( λ) 、BN ( ρ) 和 AN ( τ，γ) 对任意的
λ ∈ Λλ 、ρ ∈ Λρ 、τ ∈ Λτ 和 γ ∈ Λγ 可逆，Λκ ( κ
= τ，γ，λ，ρ) 均为紧参数空间，真实值 τ0 、γ0 、λ0

和 ρ0 均分别在 Λκ ( κ = τ，γ，λ，ρ) 内部; 且 A －1
N ( τ，

γ) 、S －1
N ( λ) 和 B －1

N ( ρ) 的 行、列 加 总 分 别 在
Λκ ( κ = τ，γ，λ，ρ) 一致有界。

假设 5 : 初始值 Y0 内生确定，其数据生成过程

( DGP) 与 Yt ( t = 1，…，T) 相同且有界， Y{ }
t ( t = 1，

…，T) 为平稳序列。

假设 6 : 参数 θ 的真实值 θ0 位于紧参数空间 Θ
内部，且在 Θ 上一致有界。
假设 7 : 时间维数 T→∞ ，空间维数 N有限或 N

→ ∞ 。

假设 1 为计量经济学中的常见假设。当模型中
存在外生变量时，通常假设其严格外生，且一致有

界，如假设 2 所置。假设 3 为空间计量经济学标准
假设，wii = mii = 0 ( i) 为避免出现空间自影响。

假设 4 的设置确保了模型( 2 ) 能够成立，且 A －1
N ( τ，

γ) 、S －1
N ( λ) 和 B －1

N ( ρ) 以及 WN 和 MN 的行、列加总
一致有界性确保空间相关性限定在可处理的范围

内，该假设由 Kelejian 和 Prucha( 1998，2001 ) 建议使
用，Lee( 2004 ) 在证明极大似然估计量的渐近性质
时使用了该假设。假设 5 为本文考虑的初始值设定
情形，其平稳性假定避免出现非平稳因变量问题。
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假设 6 为模型估计中的常规假设。假设 7 使得推导
拟极大似然估计量的大样本渐近性质能够实现。
为证明的完整性，本文还需引入如下几个假设:

假设 8 : 定义 EΗ = 0 ①，EΗ 非奇异。

假设 8 的引入是保证信息矩阵非奇异的充分但
非必要条件。当假设 8 不成立时，即 EΗ = 0 ，则

需要施加另一个假设 9。

假 设 9 : ΦN = 1
2N2［tr( C

S
NC

S
N ) tr( D

S
ND

S
N )

－ tr2 ( CS
ND

S
N) ］ ＞ 0 。

White( 1994 ) 指出，当应用拟极大似然方法估计
时，证明估计量的渐近一致性可施加如下假设:

White 假设: 式( 4 ) 中 l( θ) 在 Θ 具有惟一的、可
识别的最大解 θ0 。

( 一) θ
^

的渐近性质

基于上述假设条件，本文模型的拟极大似然估

计量具有良好的大样本渐近性质。

推论 1 : 在 假 设 1 － 7 成 立 下， 1
NT

l( θ)

－ 1
NT

E［l( θ) ］→
p

0 ，且 Q( θ) = 1
NT

E［l( θ) ］在 Θ 上

具有一致连续性。

定理 1 : 定义 θ
^

→
p

θ0 ，在假设 1 － 7，假设 8 或假

设 9，以及 White 假设条件成立下，θ
^

→
p

θ0 。

根据 White( 1994 ) 的结论，要证明 θ
^

→
p

θ0 ，需要

以下两个条件得到满足

( 1 ) 1
NT

l( θ) － 1
NT

E［l( θ) ］ →
p

0 ，且 Q( θ)

= 1
NT

E［l( θ) ］在 Θ 上具有一致连续性;

( 2 ) lim
N→∞

sup［ max
θ0∈NC

ζ ( θ0 )

1
NT

l( θ) － 1
NT

E［l( θ) ］

→
p

0］ ＜ 0，ζ ＞ 0 。其中，NC
ζ ( θ0 ) 为 θ0 在空间 Θ

上的开邻域。
条件( 1 ) 由推论 1 得到; 易证条件( 2 ) 实际上是

一个关于 θ0 在 Θ 上的可识别性定义。
( 二) ε t 的渐近分布

基于对数似然函数( 10 ) 的一阶导数和二阶导

数，可得到 E 1

槡NT
l( θ0 )

θ
1

槡NT
l( θ0 )

θ[ ]＇

= Σ θ0，NT
+ Ωθ0，NT

+ O( 1
T
) ，定义信息矩阵

Σ θ0
= lim
T→∞

Σ θ0，NT
及 Ωθ0

= lim
T→∞

Ωθ0，NT
。其中②

Ω e
θ0

=
μ4 － 3σ4

0

4σ4
0NT

×

0 ( 2k +1 ) × ( 2k +1 ) * ＊ ＊ ＊ ＊ ＊

0 ( 2k +1 ) ×1
NT
σ 0

4 ＊ ＊ ＊ ＊ ＊

0 ( 2k +1 ) ×1
1
σ20

Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ) ii 0 0 0 0 0

0 ( 2k +1 ) ×1
1
σ20

Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωψ) ii 0 0 0 0 0

0 ( 2k +1 ) ×1
1
σ20
( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωλ ) ii

+ Ttr( GNFN )

－ tr( ( GNFN ) ＇RN ) ) 0 0 0 0 0

0 ( 2k +1 ) ×1
1
σ20
( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωγ) ii

+ Ttr( GN )

－ tr( GN ＇RN ) ) 0 0 0 0 0

0 ( 2k +1 ) ×1
1
σ20
( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωτ) ii

+ Ttr( S －1N )

－ tr( S －1N ＇RN ) )







































































0 0 0 0 0

+

0 ＊ ＊ ＊ ＊ ＊ ＊

0 0 ＊ ＊ ＊ ＊ ＊

0 0 Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ)

2
ii ＊ ＊ ＊ ＊

0 0 Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ) ii( Ω －1Ωψ) ii Σ

NT

i = 1
( Ω －1Ωψ)

2
ii ＊ ＊ ＊

0 0 ( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ) ii( Ω －1Ωλ ) ii + tr( Ω －1Ωρ( ( GNFN ) ＇ IT) ) ( Σ

NT

i = 1
( Ω －1Ωψ) ii( Ω －1Ωλ ) ii

+ tr( Ω －1Ωψ( ( GNFN ) ＇ IT) ) 0 0 0

0 0 ( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ) ii( Ω －1Ωγ) ii + tr( Ω －1Ωρ( GN ＇ IT) ) ( Σ

NT

i = 1
( Ω －1Ωψ) ii( Ω －1Ωγ) ii

+ tr( Ω －1Ωψ( GN ＇ IT) ) 0 0 0

0 0 ( Σ
NT

i = 1
( Ω －1Ωρ) ii( Ω －1Ωτ) ii + tr( Ω －1Ωρ( S －1N ＇ IT) ) ( Σ

NT

i = 1
( Ω －1Ωψ) ii( Ω －1Ωτ) ii

+ tr( Ω －1Ωψ( S －1N ＇ IT) )





































0 0 0

①

②

EH =
1
NT Σ

T

t = 1
( BN Zt

～
，BN GN Zt

～
δ) 。其中，Zt

～
= ( Y

－

t － 1，WN Y
－

t － 1，X
－

t ) ，BN ( ρ) = IN － ρMN，GN ( λ) = WN SN ( λ) 。

其中，Ω( ω) = ( ( ITBN ( ρ) SN ( λ) )
－ 1 ) RNT ( IT( ( BN ( ρ) SN ( λ) )

1 ) － 1 ) ，Ωk，k = ( ρ，Ψ，λ，λ，ι) 分别表示 Ω( ω) 对各参数和一阶偏导。
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进一步可推导出拟极大似然估计量的渐近

分布。

推论 2 : 在假设 1 － 7 成立下， 1

槡NT
l( θ0 )

θ

→
d

N( 0，Σ e

θ0
+ Ω e

θ0
) ; 当误差项 ε t 服从正态分布时，

1

槡NT
l( θ0 )

θ →
d

N( 0，Σ e

θ
) 。

定理 2 : 在假设 1 － 7，假设 8 或假设 9 成立下，

槡NT( θ
^

－ θ0 ) →
d

N( 0，Σ e －1

θ0
( Σ e

θ
+ Ω e

θ ) Σ
e －1

θ0
) ; 当

误差项 ε t 服从正态分布时，槡NT( θ
^ － θ0 ) →

d

N( 0，

Σ e －1

θ0
) 。

欲证明 θ
^
的渐近分布，在 θ0 处对式( 12 ) 中的

l( θ
^
)

θ
作泰勒级数展开:

0 = l( θ
^
)

θ
= l( θ)
θ θ0 + ( θ

^ － θ0 )
2 l( θ)
θ2

θ
^

其中 θ
－

介于 θ
^
与 θ0 之间，因此当 θ

^
→
P

θ0 时，

θ
－

→
P

θ0。因为 θ
－

→
P

θ0 ，所以

1
NT
2 l( θ

－

)

θ2 － 1
NT
2 l( θ0 )

θ2 = op ( 1 )

基于信息矩阵 Σ e

θ0
，进一步可得

1
NT

E
2 l( θ0 )

θ2 →
p

Σ e

θ0
，
1
NT
2 l( θ0 )

θ2 － 1
NT

E
2 l( θ0 )

θ2

→
p

0， 1

槡NT
l( θ0 )

θ →
d

N( 0，Σ e

θ0
+ Ω e

θ0
)

且 Σ e

θ0
非奇异，则 槡NT( θ

^ － θ0 ) →
d

N( 0，

Σ e －1

θ0
( Σ e

θ0
+ Ω e

θ0
) Σ e －1

θ0
) ; 当误差项 ε t 服从正态

分布时，槡NT( θ
^ － θ0 ) →

d

N( 0，Σ e －1

θ0
) 。

三、Monte-Carlo 检验和实证分析
( 一) Monte-Carlo 模拟检验
假设解释变量 Xt ( t = 1，…，T) 、误差项 ε t ( t

= 1，…，T) 服从独立的标准正态分布 N( 0，1 ) 。基
于消除固定效应项的模型生成因变量样本:

ΔY1 = π01 N + ΔX
－

π + e1 ( · ) ，ΔYt =

S －1
N ( λ) AN ( τ，γ) ΔYt－1 + S －1

N ( λ) ΔXtβ +

S －1
N ( λ) B

－1
N ( ρ) Δε t ( φ) ( t = 2，3，…，T)

选择模型参数真值为( 1，2，0. 2，0. 3，0. 4，0. 5 ) ＇，

( π0，π1，ψ0 ) ＇的真实值取为( 1，2，1 ) ＇。空间权重矩

阵 W 和 M 选择 Rook 相邻型①空间权重矩阵，同样

随机生成; 空间维度 N 和时间维度 T 分别取( 9，25，

49 ) 和 ( 5，20，40 ) 三个值进行组合; 模拟 10000 次，

分别记录每次估计结果，并计算相应的估计量均值

( Mean) 和根均方误( RMSE) ，结果见表 1。
表 1 初始值内生确定假设下的蒙特卡洛模拟结果

( N，T)
σ2
0 = 1 β0 = 2 τ0 = 0. 2

Mean RMSE Mean RMSE Mean RMSE

( 9，5 ) 1. 0826 0. 2465 1. 9935 0. 2756 0. 1705 0. 0635

( 9，20 ) 1. 0271 0. 1134 2. 0063 0. 1382 0. 1947 0. 0261

( 9，40 ) 1. 0103 0. 0752 2. 0009 0. 0955 0. 1969 0. 0185

( 25，5 ) 1. 0697 0. 1587 2. 0095 0. 1534 0. 1720 0. 0393

( 25，20 ) 1. 0201 0. 0706 1. 9978 0. 0743 0. 1933 0. 0160

( 25，40 ) 1. 0118 0. 0469 1. 9961 0. 0518 0. 1971 0. 0108

( 49，5 ) 1. 0647 0. 1203 2. 0005 0. 1038 0. 1792 0. 0266

( 49，20 ) 1. 0209 0. 0507 1. 9991 0. 0484 0. 1947 0. 0115

( 49，40 ) 1. 0108 0. 0348 2. 0001 0. 0357 0. 1975 0. 0081

( N，T)
γ0 = 0. 3 λ0 = 0. 4 ρ0 = 0. 5

Mean RMSE Mean RMSE Mean RMSE

( 9，5 ) 0. 3091 0. 1037 0. 3998 0. 2999 0. 4988 0. 2877

( 9，20 ) 0. 3028 0. 0439 0. 3926 0. 1445 0. 5066 0. 1459

( 9，40 ) 0. 3018 0. 0293 0. 4012 0. 1024 0. 5007 0. 1012

( 25，5 ) 0. 3223 0. 0643 0. 3959 0. 1791 0. 5050 0. 1916

( 25，20 ) 0. 3048 0. 0264 0. 3983 0. 0658 0. 5007 0. 0841

( 25，40 ) 0. 3024 0. 0185 0. 3991 0. 0837 0. 5017 0. 0619

( 49，5 ) 0. 3133 0. 0447 0. 4059 0. 1345 0. 4964 0. 1320

( 49，20 ) 0. 3038 0. 0197 0. 3990 0. 0599 0. 4971 0. 0599

( 49，40 ) 0. 3026 0. 0143 0. 3999 0. 0407 0. 5021 0. 0418

( N，T)
π0 = 1 π1 = 2 ψ0 = 1

Mean RMSE Mean RMSE Mean RMSE

( 9，5 ) 0. 9908 0. 1494 2. 0003 0. 1508 1. 0020 0. 2199

( 9，20 ) 0. 9974 0. 0732 2. 0018 0. 0762 1. 0024 0. 1050

( 9，40 ) 0. 9958 0. 0532 1. 9993 0. 0517 1. 0030 0. 0753

( 25，5 ) 0. 9956 0. 0872 1. 9988 0. 0921 0. 9929 0. 1243

( 25，20 ) 0. 9994 0. 0427 2. 0004 0. 0460 1. 0016 0. 0641

( 25，40 ) 1. 0001 0. 0311 1. 9996 0. 0315 0. 9990 0. 0443

( 49，5 ) 1. 0002 0. 0620 1. 9971 0. 0633 1. 0008 0. 0917

( 49，20 ) 0. 9981 0. 0312 1. 9992 0. 0320 1. 0001 0. 0447

( 49，40 ) 1. 0007 0. 0220 1. 9999 0. 0225 0. 9996 0. 0329

从表 1 中模拟结果对比发现，就总体而言，在有
限样本下，当样本容量最小( N = 9，T = 5 ) 时，参数估

① 所谓 Rook 相邻型，是相对于 Queen 相邻型而言的一种称
谓，它们是空间计量经济学中两种主要的空间权重矩阵类型。前者
定义相邻仅指每一个空间单元与其成直角关系的空间单元的连接，

居中的单元具有四个相邻空间，边界的单元具有三个相邻空间，角

落的单元则仅具有两个相邻空间; 后者定义相邻则将连接从成直角

关系扩展到斜角，即从最多的四个相邻空间扩展到最多八个相邻空

间，边界和角落的单元的相邻空间依此推理( Lesage( 1999 ) ) 。
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计量与真实值之间具有最大的偏误，主要表现为

RMSE 最大( 以 σ2 为例，RMSE = 0. 2465 ) ; 随着样本
容量的扩大，RMSE 得到不断改善，而当样本容量最
大( N = 49，T = 40 ) 时，参数估计量的 RMSE 最小( 以
σ2 为例，RMSE = 0. 0348 ) ，与真实值之间的偏误最
小( 误差率为 3. 5% ) ，这反映了拟极大似然估计的
大样本渐近性质，而在小样本下则不一定具有优良

的理论性质。就参数估计量性质对不同的空间维度
N 和时间维度 T 变化敏感性而言，在固定空间维度
N 下，随着时间维度 T 的增加，参数估计量的性质得
到迅速改善，以 β 为例，当 N = 9 时，在 T = 5 时的
RMSE 为 0. 2756 ( 误差率为 13. 8% ) ，随着 T 增加到
20 和 40，相应的 RMSE 迅速减小，分别为 0. 1382
( 误差率为 6. 9% ) 和 0. 0955 ( 误差率为 4. 8% ) ; 当
N = 25 和 49 时，随着 T 的增加，相应的 RMSE 同样
得到迅速改善，其他参数估计量均表现类似的规律。
在固定时间维度 T 下，随着空间维度的增加，一般
情况下参数估计量性质均能得不同程度的改善，但

显然其反应的敏感性不如在固定 N 时 T 增加情形
下的强烈，以 β 为例，当 T = 5 时，在 N = 9 时的
0. 2756 ( 误差率为 13. 8% ) ，随着 N 增加到 25 和
49，相应的 RMSE 均分别下降为 0. 1534 ( 误差率为
7. 7% ) 和 0. 1038 ( 误差率为 5. 2% ) ，但改善的幅度
较小，其他参数估计量也表现出类似的规律。
综合模拟结果，拟极大似然估计量良好的渐近

性质是建立在大样本性质基础之上的，因此在样本

容量较小时，估计量的表现并不理想。从本文的模
拟结果看，当样本容量( N × T ) 在 125 与 180 时之
间时，似然估计量的 RMSE 基本上能控制在 0. 1 以
下，但误差率仍然较大; 当样本容量介于 180 与 500
之间时，RMSE 基本上在 0. 08 以下，相应的误差率
平均水平下迅速下降为 10%左右，估计结果基本上
能够接受; 当样本容量超过 500 时，估计结果的渐近
性质明显改善，RMSE 基本上在 0. 05 以下，相应的
误差率平均水平基本上在 5%以下。相对于不同的
N 和 T 的组合，根据本文的模拟结果所表现的规律
得到的启示是: 在空间维度 N 限定下尽可能地延长
时间维度 T 能够有效地改善估计性质。
( 二) 实证案例分析

为验证模型的合理性和适用性，本文以中国省

域经济收敛问题为例构建考虑双重结构的动态空间

面板数据模型，并与其他模型进行实证对比分析。

本文基于新古典经济增长理论，利用扩展的柯

布 － 道格拉斯 ( Augumented Cobb-Douglas ) 生产函
数，结合本文的动态空间固定效应模型构建有关中

国省域之间经济增长收敛性的理论模型。
Yt = Kα

t ( AtLt )
β，0 ＜ α ＜ 1 ( 13 )

其中，Yt = ( Y1 t，Y2 t，…，YNt ) ＇ ( t = 1，2，…，T )
表示经济总产出，T 为时间维度，N 空间维度; Kt

= ( K1 t，K2 t，…，KNt ) ＇表示资本，Lt = ( L1 t，L2 t，…，
LNt ) ＇表示劳动力，At = ( A1 t，A2 t，…，ANt ) ＇表示劳动
效率。令 y = Y /AL和 k = K /AL分别表示单位有效
劳动的产出和资本。本文以两种途径引入空间效
应，一是技术溢出，二是要素 ( 劳动力和资本 )

流动①。
1. 技术溢出( Technical Spillover) 。假设经济区

域 i 的技术水平 Ait 由两个因素决定，一是以外生速

度 g 增长的初始技术水平 Ai0 ; 二是与区域 i 相邻的
区域 j 的技术水平 Ajt ，这种技术溢出倾向于呈现地

理相邻且随着地理空间的推移迅速弱化( Griliches，
1992 ) ，其程度由参数 α ( 0 ＜ α ＜ 1 ) 的大小决定。

则技术溢出定义为 Ait = Ai0 e
gt∏

N

j≠ i
Aαw ij

jt ，其中 wij = 1

当区域 i 和区域 j 在地理上相邻，否则 wij = 0 。
2. 要素流动( Factor Mobility ) 。假设要素包括

有劳动力和资本两类，且要素由低回报率的区域向

高回报率的区域流动，正号表示要素流入，负号表示

要素流出。根据 Yu ( 2007 ) 构造的劳动力迁移函数

mL
i ( kt ) = bL ( lnkt －Σ

N

j≠ i
m ij lnkt ) ，其中 bL ＞ 0 。假设

区域 i 的初始劳动力水平为 Li0 ，该区域的劳动力来

自两个方面: 一是在没有劳动力流动的情形下以外

生速率 n 的自然增长; 二是由于劳动力流动函数
mL

i ( kt ) 所产生的劳动力流入或流出。当区域 i的单
位有效劳动的资本 lnkt 高于相邻域的平均单位有效

劳动资本 Σ
N

j≠ i
m ij lnkt 时，区域 i 将吸引相邻区域的劳

动力流入; 反之，区域 i 的劳动力将流出到其他
区域。
类似地，构造资本流动函数 mK

i ( kt ) = bK ( lnkt

－ Σ
N

j≠i
mij lnkt ) ，其中 bK ＜ 0 。假设区域 i 的储蓄率为

① 有关空间效应在技术溢出和要素流动上的设置借鉴 Yu
( 2007 ) 的三个假设。
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si ，资本折旧率为 δ i
①，当区域 i 的单位有效劳动的

资本 lnkt 高于相邻域的平均单位有效劳动资本

Σ
N

j≠ i
m ij lnkt时，区域 i的资本将流出到其他相邻区域;

反之，区域 i 将吸引其他相邻区域的资本流入。
定义人均产出为 yL

it ≡ Yit / L ，则有 lnyL
it = lnyit

+ lnAit 。根据生产函数的动态均衡，得到如下的有
关人均产出的模型:

lnyL
it = eλ i( t2 － t1 ) lnyL

it + lnAit2
－ e －λ i( t2 － t1 ) lnAit1

+ α
1 － α

·
si ( 1 － e －λ i( t2 － t1 ) )

n + g / ( 1 － α) + δ i

( 14 )

综合式( 13 ) 和式( 14 ) 整理可得
lnyL

t = μN + ρ t + α( WN lny
L
t ) + e －λτ lnyL

t －1

－ αe －λτ ( WN lny
L
t －1 ) + ut ( 15 )

其中，μN = ( 1 － e －λτ ) lnA0 + α( 1 － e －λτ )
1 － α

( IN

－ αWN ) ln(
s

n + g / ( 1 － α) + δ
) N ×1 表示固定效应，

假定储蓄率 si和折旧 δ i为常数; ρ t = g( 1 － e －λτ ) ( t2
－ e －λτ t1 ) lN 表示时间效应，其中 τ = t2 － t1 = 3 ②。
考虑到模型可能忽略解释变量或存在不可直接测度

或尚未纳入经济核算范围等因素，模型( 15 ) 右侧无
法完全解释全部的空间效应。因此，引入误差项的
空间结构，构建模型如下:

lnyt = μN + ρ t + β1 lnyt －1 + β2 ( WN lnyt )

+ β3 ( WN lnyt －1 ) + ut

ut = β4MNut + ε t，ε t ～ iid( 0，σ2 IN ) ( 16 )
其中，y 表示消除价格因素的人均 GDP; WN 和

MN 均选择二元相邻空间权重矩阵，为作区别，对 WN

实施行标准化处理，而对 MN 则仅做消除量纲处理。
本文研究样本选择 1979 年至 2007 年除西藏和

重庆外的大陆 29 个省市的国内生产总值( GDP ) 和
人口数据，数据均进行消除价格因素处理得到以

1979 年为基期的可比价人均 GDP，数据来源于各年
《中国统计年鉴》以及国家统计局官方网站。
基于本文研究目的，选择如下 Badinger et． al．

( 2002 ) 和 Yu( 2007 ) 的模型以及未考虑任何空间效
应的动态模型进行比较。
比较模型 1 : lnyt = μN + ρ t + β1 lnyt －1 + ut，ut

= β4MNut + ε t，ε t ～ iid( 0，σ2 IN )
比较模型 2 : lnyt = μN + ρ t + β1 lnyt －1 + β2 ( WN lnyt )

+ β3 ( WN lnyt －1 ) + ut，ut ～ iid( 0，σ2 IN )

比较模型 3 : lnyt = μN + ρ t + β1 lnyt －1 + ut，ut ～ iid( 0，

σ2 IN )

对变量 Δlnyt 进行单位根检验，结果见表 2。模
型变量均在 1%显著性水平下拒绝存在共同或个体
单位根的原假设，变量服从面板数据的平稳性要求。
表 2 单位根检验结果

方法 统计量 P 值 截面单元 样本容量

( 1 ) LLC 检验 － 2. 38 0. 0088 29 783
( 2 ) IPS 检验 － 10. 27 0 29 783
( 3 ) ADF － Fisher 卡方检验 210. 65 0 29 783

注: ( 1 ) 检验面板数据中是否存在共同的单位根过程，原假设假

定存在着共同的单位根过程; ( 2 ) ( 3 ) 检验面板数据中的个体单位根

过程，原假设假定存在着个体的单位根过程。

利用拟极大似然估计方法对模型( 16 ) 进行估
计并进行模型比较，结果见表 3。根据表 3 结果，并
结合中国经济发展实际分析如下:

1. 中国省域经济之间存在显著的经济趋同现
象。根据表 3 结果，反映经济收敛( 趋同) 的参数指
标 β1 显著且小于 1，计算得到的经济收敛速度 λ 为
正，这符合新古典经济增长理论的结论，表明中国自

改革开放以来，经济发展落后省份的人均 GDP 与经
济发达的省份之间的差距在一定程度上呈缩小

趋势。
2. 中国省域经济之间存在着显著的“空间聚

集”。根据表 3 中第二列和第三列两模型估计结果
的对比，反映可直接观测空间效应的系数 β2 和 β3 分

别在 5% 和 10% 水平下显著，且 ( β2 + β3 ) 等于

0. 1515 为正，这表明相邻区域较快的经济增长能够
在一定程度上拉动该区域的经济增长，在经济地理

上呈现一定的“空间聚集”。
3. 中国省域经济中存在着部分不可直接测度

或尚未纳入经济核算或理论模型中忽略的因素，且

这种因素对经济增长的影响也是正向的。根据表 3
中第二列所示，误差项的空间效应系数( 0. 1886 ) 为

①

②

储蓄率和折旧率在不同区域间可以不同，但在研究一国内

部时通常假设 si 和 δ i 为常数。

经济增长收敛性研究中要求选择一个合适的时间跨度，仅

用一个年度的数据难以反映出技术溢出以及劳动力和资本决策的

选择问题，而时间跨度过长则可能抹杀经济周期的表现和误差项的

序列相关。有关时间跨度 ι 的选择，Yu ( 2007 ) 研究美国经济和
Badinger et． al． ( 2002 ) 欧洲经济的收敛时均选择 5 年平均值，考虑到
现所能收集的有关中国经济增长时期数据较短( 本文选用 1979 到
2007 年的经济数据，以 1979 年为基期，共 28 个年度) ，本章对时间
跨度 ι 选择为 3 年平均值。
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正且显著，而当假设所有空间效应已被观测和体现

的比较模型 3 ( 结果见表 2 第四列) ，其对应的解释
变量空间影响力 ( β2 + β3 ) 为 0. 1692 高于放松该假
设的模型( 16 ) 中的 0. 1515。显然，正且显著的 β4

拒绝了比较模型 3 对误差项不存在空间效应的这一
假设; 这表明，当错误施加这一假设时，模型将高估

实际已观测和体现的空间影响程度。
4. 技术、劳动力和资本在各省区之间的溢出或

流动加速省域之间的经济收敛。比较表 3 中第二至
四列与第五列中的收敛速度 λ 可以发现，考虑空间
效应下的经济收敛速度 ( 0. 0619，0. 0526，0. 0596 )
要快 于 假 设 不 存 在 空 间 效 应 下 的 收 敛 速 度

( 0. 0107 ) ，这表明技术溢出和要素流动在经济空间
上的作用不可忽略，其对省域之间的经济趋同起着

加速作用。
表 3 估计结果对比

参数
本文模型( 16 ) 比较模型 1 比较模型 2 比较模型 3

估计量 估计量 估计量 估计量

β1
0. 8304＊＊＊
( 35. 969 )

0. 9553＊＊＊
( 39. 418 )

0. 8362＊＊＊
( 41. 8 )

0. 9683＊＊＊
( 11. 307 )

β2
0. 2907＊＊
( 2. 2597 )

0. 7639＊＊
( 3. 2597 )

β3
－ 0. 1392 *

( － 1. 1597 )
－ 0. 5948＊＊＊
( － 18. 396 )

β4
0. 1886＊＊＊
( 8. 6611 )

0. 2159＊＊＊
( 23. 646 )

对数似然值 － 2029. 6 － 2009. 3 － 2059. 7 － 1783. 9

收敛速度 λ 0. 0619 0. 0526 0. 0596 0. 0107

注: 括号内为参数估计量的渐近 t 统计量，＊＊＊表示在 1%水平下

显著，＊＊表示在 5%水平下显著，*表示在 10% 水平下显著。收敛速

度 λ 非估计结果，而是由 β1 的估计量计量得到，λ = － ln( β1 ) /3 。

四、研究结论
本文构建的空间计量模型，是在综合了空间自

回归和空间误差双重结构的基础上进行了动态化演

进。在施加适当假设情形下，本文模型参数的拟极
大似然估计量具有良好的渐近性质和渐近分布。基
于新古典经济增长理论与扩展的柯布 －道格拉斯函
数的中国省域经济增长的收敛实证研究验证了本文

模型的适用性和合理性。
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