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中国城市房价非线性收敛机制研究

 

张大永 刘子寅∗
 

 

 

摘 要：本文利用面板门限自回归模型结合自举模拟技术对 2008 年美国次贷危机以

来我国城市房价收敛性进行研究，发现简单的线性检验得出的房价发散性结论并不能准确

刻画城市房价的动态机制。在引入非线性机制后，结果表明房价在特定情况下存在收敛的

可能。在全样本下，相对房价增长率高于门限值时存在部分收敛特征。进一步通过对子样

本的研究发现高人均 GDP城市与东部城市均不存在房价收敛证据，而低人均 GDP城市与

中西部城市的房价部分收敛且绝对收敛，敛散性区制转移发生的时间集中在 2010年前后，

也就是我国对房地产市场的集中调控时期。本文实证结果为政策评估、政策设计以及研究

房地产市场价格动态提供了参考依据。 

  关键词：房价收敛性；非线性；自举模拟；面板门限自回归模型 

一、引 言 

  国家统计局资料显示，2013 年 12 月份我国 70 个大中城市有 69 个出现房价同比

上涨，其中房价变动的最高涨幅达到了 21.9%。房价的快速上涨引发了人们对房地产

市场泡沫的产生及扩张的忧虑，特别是 2008 年美国次贷危机的惨痛教训和对经济的

巨大冲击使政策制定者不得不出台一系列的调控政策。伴随着“国八条”、“国十

条”、“限购”、房产税试点等多项政策的实施，近年来高速增长的房价终于出现了停

滞甚至下滑的趋势，在部分城市出现了房地产库存增加、打折销售以及房地产企业财

务危机等现象。这种部分城市房价下行趋势是否会演变为全国范围的房地产市场大萧

条，房价同涨同跌所带来的系统性风险对经济的冲击将是巨大的，可能会影响到整体

经济的健康发展。在这样一个大背景下，研究房价在不同城市之间的收敛性并进一步

分析其传导机制与动态关系具有极其重要的理论和现实意义。 

  房价的收敛性研究早在上世纪 90 年代就被国际学术界广为关注，Holmans 
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(1990)、Cook(2003)、Holmes 和 Grimes(2008)等所提出的“涟漪效应”(Ripple Ef-

fect)假设被应用于英美等发达国家和地区的房地产市场研究中，其基本的逻辑是当某

些城市或地区的房价受到外部冲击而发生变化时，其余城市或地区房价是否也做出类

似反应，从而使城市房价变动出现趋同性特征。房价收敛性研究之所以重要，其一方面

关乎房地产市场系统性风险的有效观测，另一方面也关系到地区之间经济发展平衡问

题。若房价不收敛，那么高房价地区的居民财富水平与低房价地区的居民财富水平将

存在明显差距，这会加大地区经济社会发展的不公平，甚至会干扰宏观经济运行的稳

定性。因此，房价收敛性研究无论对于宏观调控政策尤其是差异性或区域性政策的制

定还是房地产市场的健康发展都具有重要意义。近二十年来，人们不断采用新的研究

方法对多个国家的房价数据进行检验，但迄今为止还缺乏一个定论。特别是由于数据、

市场机制等方面原因，大多研究集中在发达国家房地产市场，对新兴市场尤其是中国

房地产市场的研究起步较晚，目前仍在初步探索阶段。 

  从理论上讲，区域之间房价为什么会收敛呢？根据新古典经济增长理论(Solow，

1956)，随着生产要素等的自由流动，经济一体化会促使各经济单元的经济增长路径趋

于收敛。以经济收敛理论作为基础，我们可以推断至房地产市场。Meen(1999)提出了

收入状况、人口迁移、资本流动等因素会促使不同地区的房价变化出现收敛趋势的假

说。其基本思想首先从收入趋同的角度出发，由于收入水平决定了人们的支付能力从

而会影响到房价的变动，当各个区域之间的收入出现趋同/收敛时，房价则会存在收敛

趋势；其次，人口的自由流动为房价收敛提供了客观条件。如果某个城市房价过高，房

价相对较低的城市则会吸引人口流入，从而使供求关系发生变化，最终导致房价在不

同城市之间趋同。随着我国户籍制度改革的不断推进、人口管制的逐渐放松以及交通

基础设施的进一步完善，这为人口在地区之间的迁移提供了可能性，从而也为房价在

城市之间的趋同创造了条件；第三，资本的自由流动会导致房地产市场空间套利行为

的发生。假设大城市房价首先上涨，其上涨趋势会随着时间的推移而放缓，投资成本也

会相应增加，收益率则会降低。对于中小城市而言，投资成本相对较低且意味着房价具

有更快的增长速度或者更高的收益率。这种情况下，投资者会在高房价城市与低房价

城市之间进行套利活动，从而在长期使城市房价出现收敛的情况。 

  值得注意的是，房地产市场相对于金融市场(如股票市场)具有一定特殊性，其交

易成本高、流动性较差等特征导致的人口迁移、空间套利等，其所带来房价收敛都不会

按照一种简单的理想模式存在。即使城市房价在长期存在收敛，其也会因为市场中的

摩擦使收敛过程具有复杂性，特别是房价上涨和下跌的情况下其敛散状况可能具有很

大的不同。在这个过程中尤其不能忽略政府的作用。在什么样的时机，政府出台什么

样的政策，对整体市场的影响都可能存在显著的差异，因此我们认为简单的、特别是线

性的收敛性检验并不能有效的刻画我国城市之间房价的动态机制。即使在线性检验的

基础上没有发现收敛性特征也并不代表细分市场中不存在收敛性，特别是要区分在不
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同状态(区制)下是否会存在收敛性特征，这一点在分析我国政府对房地产市场调控政

策的效果和潜在影响的时候尤为重要。 

  基于上述考虑，本文将从非线性角度采用一种新的研究方法检验我国城市之间房

价的收敛性。具体而言，我们采用 Beyaert 和 Camacho(2008)提出的面板门限自回归模

型并结合自举模拟技术(Bootstrap)进行实证检验。该模型在 Evans 和 Karras(1996)线

性收敛性检验的基础上进行了扩展，允许模型在不同区制(Regime)下分别存在收敛或

发散的情况。特别重要的是，该模型并不需要外生给定门限值，而由数据本身决定最优

的门限值。具体的模型设定将在第三部分进行详细的介绍。 

  本文的其他部分结构如下：第二部分在现有文献基础上介绍了不同类型的收敛概

念以及对房价收敛(“涟漪效应”)的相关文献进行评述；第三部分介绍所采用的计量

模型；第四部分为样本选择与说明；第五部分报告了本文实证结果并进行相关的讨论；

最后部分，本文依据实证结果并对可能的政策建议进行探讨。 

二、收敛性的定义与文献评述 

  Barro 和 Sala-i-Martin(1992)基于新古典经济增长模型详细界定了经济收敛性的

概念，并成为后续研究的基础。具体来讲，存在着β 收敛(包括绝对β 收敛、条件β 收

敛)以及σ 收敛两种不同的形式。β 收敛是指人均收入水平较低的经济单元会趋于更

快的增长。绝对β 收敛是指如果各个经济单元具有相同经济特征，相对落后的经济单

元会比相对发达的经济单元有更高的增长率，最终达到人均收入完全相同；条件β 收

敛是指各经济单元不具有完全相同的经济特征，其意味着不同经济单元具有不同的稳

态增长路径。σ 收敛是指经济单元收入之间的离差趋于持续下降，β 收敛是σ 收敛的

一个必要条件。Carlino 和 Mills(1993)、Bernard 和 Durlauf(1995)进一步提出了随机收

敛的概念，认为若经济单元的差距保持一个相对平稳的变化路径，则被视为收敛。换句

话说，即通过对时间序列数据进行单位根检验，若经济单元的差距随着时间的变化是

一个平稳的序列，则说明经济单元的增长路径为随机收敛。 

  经济上的收敛被拓展到房地产市场的研究最早应用于英国市场，一方面英国房地

产市场比较成熟，具有非常系统和准确的数据，另一方面又具有鲜明的区域性特征，非

常适合进行收敛性的相关研究，因此产生了一系列的研究成果(如 Holmans，1990；

MacDonald 和 Taylor，1993；Alexander 和 Barrow，1994；Drake，1995；Ashworth 和

Parker，1997；Meen，1999)。 

  早期的研究大多数采用时间序列的方法，如 ADF 单位根检验，Engle 和 Granger 

(1987)协整检验或是 Johansen(1988)所提出的似然比率检验法。然而，这样的一系列

研究未能得到一致性的结论。如 Holmans(1990)对英国房地产市场数据的研究未发现
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房价收敛证据，而 MacDonald 和 Taylor(1993)采用多元误差修正模型(ECM)则发现了

一定的证据，并引发了后续一系列的争论。随着技术手段的进一步提高特别是一些新

的计量方法的提出，这个命题则不断的被重新的审视，而且也从对英国市场的研究拓

展到其他发达国家和地区。由于市场的不成熟和数据的有限性，对发展中国家市场的

研究则一直处于初级阶段，尤其是对于我国房价收敛性的研究，仅在近年来才开始被

学术界所关注。吴文斌(2012)利用 1994 年到 2010 年我国各省、直辖市及自治区商品

房销售价格数据采用空间计量模型检验了地区房价是否存在β 收敛，其发现由于部分

地区房地产投机成分较高会导致房价偏离基本价值，从而使得房价收敛证据不足，同

时发现地区房价收敛状况存也存在差异。另外，Zhang 和 Morley(2013)利用我国房价

的区域面板数据进行研究，但未发现明显的房价收敛证据。 

  从计量方法的层面讲，一些新技术为研究收敛性问题特别是考虑到房地产市场特

殊性时的研究提供了新的思路和可能。Cook(2003，2005)在传统的单位根检验基础上

通过引入非对称性考虑了英国地区房价长期关系的非对称调整情形，其发现英国房价

存在收敛的证据。Clark 和 Coggin(2009)考虑了结构性变化的影响；Holmes 等

(2011)、Abbott 和 Vita(2013)采用成对法(Pair-Wise)对欧美市场进行了检验；Kima 和

Rous(2012)、Montagnoli 和 Nagayasu(2013)分别利用 Phillips 和 Sul(2007)所提出的

Logt 检验和俱乐部收敛的概念对房价收敛的问题进行检验。这些研究视角和对技术手

段的应用也为中国问题的相关研究提供了非常好的指导和思路。首先我们需要认识到

房地产市场的特殊性，因此需要引入更合理的技术手段进行检验；其次考虑到中国房

地产市场的复杂性，需要我们更为细致的对问题进行解析。 

  在上述文献评述的基础上，考虑到面板模型能更好的解决数据的异质性问题以及

可能存在的非线性，本文引入 Beyaert 和 Camacho(2008)提出的面板门限自回归模型

对我国城市房价的收敛问题进行检验。在我国学术界，该模型已经被证明具有有效

性。刘金全等(2009a，2009b)、金晓彤和闫超(2010)及饶晓辉(2010)等应用该模型研究

了经济收敛和消费收敛等方面的问题，结果表明其相对传统的线性模型来讲具有更强

的检验能力，并且可以挖掘更为丰富的信息。结合我国房地产市场的现状和上述对房

地产市场收敛性的评述，本文将采用该模型对我国 33 个大中城市的房价数据进行系

统性的研究，同时按照收入和地理位置两个因素对总体样本进行划分，以期更为细致

的对我国城市间房地产市场的动态关系和收敛机制进行探索。 

三、计量模型设定 

（一）线性模型设定 

  首先简要说明线性模型及收敛性检验的方法，Evans 和 Karras(1996)在截面数据
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误差的同期无关假设基础上，将线性敛散性检验的模型设定为： 

      
, , 1 , , ,

1

1,..., 1,...,

p

n t n n n t n i n t i n t

i

g g g n N t Tδ ρ ϕ ε− −
=

Δ = + + Δ + = =∑ ， ；  (1)

 

  在式(1)中，
, ,n t n t t

g hp hp= − ，其表示 n 城市房价相对于样本城市平均房价的增长

率。其中，
, ,

log( )
n t n t

hp HP= 。
,n t

HP 表示 n 城市在 t 时刻的房价水平；
t

hp 表示 t 时刻样本

城市房价取对数后的平均值，即
,1

1 N

n tt n
hp hp

N =
= ∑ 。房价收敛性检验对应的假设为： 

      
0

H
ρ： 0, 1,...,

n
n Nρ = =  (2)

 

      
1

H
ρ： 1 0, 1,...,

n
n Nρ− < < =  (3)

 

  若
0

H
ρ成立，则说明城市之间房价发散。若拒绝

0
H

ρ ，则表明房价存在收敛。在确定

了是否存在收敛证据之后，我们将进一步判断是“绝对收敛”还是“条件收敛”，其

对应的假设检验为： 

      
0

H
δ ： 0, 1,...,

n
n Nδ = =  (4)

 

      
1

H
δ ： 0, 1,...,

n
n Nδ ≠ =  (5)

 

  若发现
0

H
δ 成立，那么城市房价“绝对收敛”。若拒绝

0
H

δ ，则说明城市房价“条件

收敛”。 

  由于式(1)建立在截面数据误差同期无关假定之上，但该假定在现实中往往很难

实现。因此，本文根据 Chang(2004)建议采用的可行广义最小二乘方法(FGLS)估计式

(1)并通过自举模拟技术(Bootstrap)获得统计检验的概率值。 

  对于“绝对收敛”与“条件收敛”的判断，本文利用无约束的 FGLS 方法以似无

相关回归(SURE)形式估计式(1)，进而计算得到以下统计量： 

      
^

2

1

1
[ ( )]

1

N

n

n

t
N

δ
=

⎧ ⎫Φ = ⎨ ⎬− ⎩ ⎭
∑  (6)

 

  在式(6)中， nδ
∧

为式(1)中
n

δ 的 FGLS估计值。在原假设
0

H
δ 下，本文根据举模拟残

差得到自举模拟数据计算得到自举模拟统计量Φ ，重复该过程 1000 次，从而得到其统

计分布并且获得自举模拟概率。 

（二）面板门限自回归模型设定 

  Beyaert 和 Camacho(2008)在 Evans 和 Karras(1996)的基础上扩展了面板门限自

回归模型(Panel Threshold Auto-regression)，并且通过由数据内生的选择门限变量，同

时允许多个区制的存在引入非线性分析。模型的具体形式如下： 

      
,

, , 1 , 1

1

( )
n i

p
I I I

n t n n n t n t i t

i

g g g I zδ ρ ϕ λ− − −
=

⎡ ⎤Δ = + + Δ < +⎢ ⎥
⎣ ⎦

∑  
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,

, 1 , 1 ,

1

( )
n i

p
II II II

n n n t n t i t n t

i

g g I zδ ρ ϕ λ ε− − −
=

⎡ ⎤
+ + Δ +⎢ ⎥

⎣ ⎦
∑ ≥                     (7) 

 

  在式(7)中， ( )I ⋅ 为指示函数；
1t

z − 为转换变量
①
；λ 为待估计的门限参数，表示转换

变量对应城市的相对房价增长率的拐点。当
1t

z λ− < 时， 1I = ，称为“区制 1”，此时转

换变量对应城市的相对房价增长率较低；当
1t

z λ− ≥ 时， 0I = ，称为“区制 2”，此时转

换变量对应城市的相对房价增长率较高。值得注意的是，转换变量
t
z 由模型内生选定

并根据变量
,n t

g 计算得到，即：
, ,t m t m t d

z g g −= − 。其中，m 与滞后阶数 d 被模型内生 

决定。 

  式(7)中，门限值由数据内生决定。Beyaert 和 Camacho(2008)建议采用 FGLS 和

格点搜索的方式进行估计。给定初始的 λ 、m 与 d ，我们将其代入模型采用 FGLS 进行

估计取得相应的残差平方和 2
Sθ ，然后通过格点搜索找到最小化残差平方和所对应的

λ 、m 和 d ： 

      2ˆˆ ˆ ˆ[ , , ] argminm d Sθ
θ

θ λ≡ =  (8)
 
  在以上模型中，若 0

I II

n n
ρ ρ= = ，则说明城市之间房价“发散”。若 0 1

i

n
ρ< − < ，

,i I II= ，这说明城市之间房价“全局收敛”。另外，若 0 1
i

n
ρ< − < 且 0

j

n
ρ = ，i j≠ ，则

说明城市房价“部分收敛”，即在某一个区制中收敛，而在另一个区制中发散。对应的

假设检验为： 

      
0
: 0,

N I II

n n
H nρ ρ= = ∀  (9)

 
  以上检验说明，若不能拒绝

0

N
H ，则城市房价在区制 1 和区制 2 中均“发散”。对

于“全局收敛”与“部分收敛”的情形，我们需要检验以下 3 个假设： 

      
1

: 0, 0, 1,...,
Na I II

n n
H n Nρ ρ< < =  (10a)

 
      

1
: 0, 0, 1,...,

Nb I II

n n
H n Nρ ρ< = =  (10b)

 
      

1
: 0, 0, 1,...,

Nc I II

n n
H n Nρ ρ= < =  (10c)

 
  式(10a)表示城市房价在区制 1 和区制 2 中均收敛，称为“全局收敛”。式(10b)

和式(10c)表示城市房价在某一个区制中收敛，称为“部分收敛”。两区制的检测可以

通过构建Wald 统计量以此判断城市房价是否收敛： 

      2 2t

I II
W t t= +  (11) 

 
  其中，

I
t 和

II
t 分别表示 I

n
ρ 与 II

n
ρ 估计值对应的 t 统计量。t 统计量具体表示为：

ˆ /
i

n

i

i n
t sρρ= ， ,i I II= 。对于

1

Nb
H 和

1

Nc
H ，其对应的统计量分别为

I
t 和

II
t 。由于此处的

Wald 统计量并不服从标准分布，本文依然利用自举模拟技术计算统计量的临界值以及

                                                        
① 转换变量的选择并非从经济含义的角度出发，而是从模型最优化求解过程中得到。转换变量对应的门限值是

一个相对房价增长率的概念(相对于样本城市房价的平均增长率)。根据转换变量对应城市的相对房价增长率

的门限值，我们可以分析在不同“区制”下样本城市房价的收敛状况。 
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对应概率值。通过估计式(7)取得自举模拟数据(重复 1000 次)，以此计算得到
I
t 、

II
t 以

及 t

W 三个统计量以及自举模拟概率，从而对“全局收敛”与“部分收敛”具体情况

进行识别。 

  与线性模型部分论述类似，当城市房价存在收敛证据时，本文进一步对“绝对收

敛”与“条件收敛”做出判断。如果城市房价在两个区制中均收敛，对“绝对收敛”

的识别则需要检测以下原假设： 

      0, 1,..., , ,
i

n
n N i I IIδ = = =  (12)

 

  如果城市房价在某一个区制中收敛(部分收敛)，比如在区制 1 中收敛，则需要检

验以下原假设： 

      0, 1,...,
I

n
n Nδ = =  (13)

 

  值得注意的是，对于所有的 n 与 i，当 0
i

n
ρ < (全局收敛)但 0

i

n
δ = 只对于某个 i 的值

成立时，城市房价在某一个区制“绝对收敛”而在另一个区制“条件收敛”。 

  通过格点搜索-可行最小二乘方法(Grid-FGLS)对式(7)进行估计得到相应 t 统计

量，即：
^

^ ^

( ) , ,
i

n

i i

n n
t s i I II

δ
δ δ= = 。基于该统计量，我们对“绝对收敛”与“条件收敛”的

判断将由以下三个统计量来确认： 

      
^ ^

2 2

1 1

1
[ ( )] [ ( )]

2 1

N N

I II

a n n

N N

t t
N

φ δ δ
= =

⎧ ⎫= +⎨ ⎬− ⎩ ⎭
∑ ∑  (14a)

 

      
^

2

1

1
[ ( )]

1

N

I

b n

N

t
N

φ δ
=

⎧ ⎫= ⎨ ⎬− ⎩ ⎭
∑  (14b)

 

      
^

2

1

1
[ ( )]

1

N

II

c n

N

t
N

φ δ
=

⎧ ⎫= ⎨ ⎬− ⎩ ⎭
∑  (14c)

  对于上述三个统计量的计算，在给定转换变量
t
z 下，我们对式(7)进行估计得到自

举模拟数据，随后根据自举模拟数据计算
a

φ ，
b

φ 与
c

φ 三个统计量，最终根据三个统计

量的经验分布取得自举模拟概率。 

四、样本选取与说明 
 

  本文实证研究所采用的城市房价数据来源于禧泰房地产商业数据库
①

，选取了从

2008 年 8 月到 2013 年 8 月我国 33 个主要城市新建住宅价格信息。我国现有相关文献

所研究的数据一般为房价指数，而指数构建过程并不透明，其无法清晰准确地刻画房

                                                        
① 禧泰房地产商业数据库涵盖了我国 101 个地级市及其下属区县城市的房价、租金等信息。禧泰房地产公司长

期与中国科学院金融研究所、中国科学院管理决策与信息系统实验室等保持合作。数据库地址为：http：

//www.cityre.cn。 
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地产市场的价格动态，并在一定程度上受到学术界的质疑。因此，本文采用这样一个数

据可以从第三方的角度客观的对现有研究进行补充。为了进一步确认该数据的准确

性，我们将其与 Wu 等(2012)研究中所采用的 8 个城市住宅交易价格数据进行了比

较，发现基本保持一致。 

  由于呼和浩特市与银川市的住宅价格数据存在严重缺失，我们将其从样本中剔

除，其他城市与现有文献中广泛使用的 35 个大中城市房价所涵盖的城市保持一致。考

虑到我国区域的复杂性与多样性，本文参照 Ren 等(2012)的分组方法依据人均 GDP

将样本城市分为高人均 GDP 城市与低人均 GDP 城市进行研究
①
，同时从地理角度将样

本城市分为东部和中西部两组做进一步分析。限于篇幅原因，城市房价数据的统计性

描述在附录部分给出。 

五、房价非线性收敛机制检验结果 

  本部分的实证分析首先从总体样本出发，进而从收入和地理角度划分子样本进行

研究。按照文章第三部分所阐述的计量方法，第一步先采用线性模型对房价数据进行

检验，随后引入非线性模型分析，通过估计门限值来划分两个区制，以此分别对每个区

制的房价收敛性的具体情形进行检测。表 1 报告了总体样本的检测结果。按照 Evans

和 Karras(1996)线性模型思路进行检验得到的自举模拟概率值为 0.777，这说明总体 

表 1 总体样本房价收敛性检验 

线性模型检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

0.777 — 

发散 — 

面板门限自回归模型 

转换变量 滞后阶数 d 门限值 λ 区制 1 样本占比 

大连市 2 －0.609 57.895% 

房价收敛性检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

区制 1 区制 2 两区制 区制 1 区制 2 两区制 

0.325 0.067 0.166 — 0.607 — 

发散 收敛 发散 — 绝对收敛 — 

  注：1. 本文将显著性水平设为 10%；2. 概率值表示自举模拟概率值（Bootstrap-p）；3. 转换变量由模

型内生决定，门限值为转换变量对应的房价增长率的拐点；4. 滞后阶数依据 Ljung-Box 准则确定。 

                                                        
① 高人均 GDP 城市包括 17 个样本：北京市、天津市、沈阳市、大连市、上海市、南京市、杭州市、宁波市、

福州市、厦门市、济南市、青岛市、武汉市、广州市、深圳市、海口市以及乌鲁木齐市。低人均 GDP 城市

包括 16 个样本：石家庄市、太原市、长春市、哈尔滨市、合肥市、南昌市、郑州市、长沙市、南宁市、重

庆市、成都市、贵阳市、昆明市、西安市、兰州市以及西宁市。 
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样本城市房价在 2008 年 8 月到 2013 年 8 月期间不存在收敛证据。 

  然后，我们通过面板门限自回归模型进行门限值和门限变量的选择，通过格点搜

索，大连市相对房价增长率被模型选为由区制 1 转换为区制 2 的转换变量，所估计的

门限参数λ为－0.609，滞后阶数为 2 期
①
。这说明大连市相对房价增长率在过去两个月

低于－0.609 个百分点时所对应的是区制 1。我们以大连市相对房价增长率的门限值为

参考点来分析总体样本城市房价的变动趋势。通过表 1 并结合转换变量的时间轨迹看

出(图 1)，在整个样本区间，区制 1(占样本 57.9%)与区制 2(占样本 42.1%)交替出现，

但区制 2 多出现在 2009 年和 2010 年之间。区制 2 中门限模型估计的自举模拟概率为

0.067，其在 10%显著性水平下拒绝原假设，这说明我国城市房价“部分收敛”且“绝

对收敛”。 

  我们知道，在 2008 年全球金融风暴之后，中央政府采取了积极宽松的经济刺激计

划，虽然提振了经济增长，但却使大量流动性进入房地产市场导致了房价普遍上涨的

局面，此时城市房价的变动趋势在短期出现了趋同性。然而，房地产市场的过热引起了

政府的警觉，从 2010 年开始集中出台了一系列有针对性的调控政策。由于各个地方政

府对于中央政府的政策解读和落实的实际情况存在现实差异，并且地区之间经济发展

状况也存在差别，房地产调控政策对不同城市的影响程度与影响范围会不同
②
。因此，

从全国范围看，不同类型的城市其面对外部政策冲击的反应必然出现分化，从而使得

城市房价收敛的证据逐渐消失。 

 

注：虚线表示门限值(－0.609)，样本区间为 2008 年８月至 2013 年８月 

图 1 转换变量：大连市相对房价增长率(d＝2) 

  由于我国城市间在经济发展与地理禀赋方面存在着巨大差异，因此在研究总体样

本城市的房价收敛性基础上，为了更详尽的描述房价在城市间的动态机制，本文参考

                                                        
① 大连市相对房价增长率被选为门限变量，其由模型内生选择得到。当过去两个月大连市相对房价增长率高于

门限值时，则进入区制 2，也就是房价收敛状态。换句话说，当大连市房价出现相对高增长时其他城市房价

也更有可能出现高增长，而大连市房价相对低增长或者下跌时，样本城市房价则没有趋同性。该内生选择方

式相对于简单的采用正负向划分门限的方式(如 Cook，2003)来确定区制则更为准确。 

② 例如限购政策的颁布，温州、厦门等城市在 2010 年颁布限购令后，其在 2011 年再次颁布限购令。 
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现有文献(Ren et al.，2012)思路将总体样本城市按照人均 GDP 与地理位置进行划分，

并且采用同样的实证策略检验子样本城市的房价收敛性和非线性特征。 

  通过对高人均 GDP 城市房价数据进行研究发现(表 2)，线性模型检验得到的自举

模拟概率值为 0.494，说明高人均 GDP 城市房价在整个样本期间并不存在收敛证据。

利用非线性模型检验发现，宁波市相对房价增长率被系统选为由区制 1 转换为区制 2

的转换变量，门限参数 λ 为－2.729，滞后期是 2 期。这说明宁波市相对房价增长率在

过去两个月低于－2.729 个百分点时对应区制 1。以宁波市相对房价增长率门限值为分

界点，我们开始分析高人均 GDP 城市房价动态的非线性特征。结合表 2 与转换变量的

时间轨迹可以看出(图 2)，区制 2占据主导地位(占总样本 64.91%)。然而，对两个区制

分别进行房价收敛性的检验结果表明，高人均 GDP 城市不能拒绝房价发散的原假设

(在不同区制下统计检验所对应的自举模拟概率分别为 0.333、0.137 和 0.149)，这说明

在整个样本区间高人均 GDP 城市房价收敛的证据并不充足。 

  在我国房价普遍上涨，特别是舆论对于房地产泡沫的讨论日益激烈的情况下，本

文实证分析所得出的高收入城市不存在收敛的结论似乎与我们的直观感觉有一定的

差异。然而，通过仔细分析该子样本我们不难发现，高收入城市的特点是非常鲜明的，

无论是“北、上、广”还是其他沿海城市，其经济发展都具有显著的差异性。这些城市

或是政治中心、或是金融中心、亦或是旅游和港口城市。这些特点使每个城市之间房价

的联动性可能并不会很大。按照 Meen(1999)关于趋同性产生原因的理论，无论是空间

套利还是人口迁移都并不适合这些城市。同时部分研究(如 Ren et al.，2012、Zhang et 

al.，2014)表明我国发达地区的城市房地产泡沫(特别是调控后)并不明显。此外，由于

这些城市外来人口众多，其对房地产的需求相比低收入城市更为强烈，这增强了房价

下行的支撑能力，因此不存在房价收敛也在情理之中。 

表 2 高人均 GDP城市房价收敛性检验 

线性模型检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

0.494 — 

发散 — 

面板门限自回归模型 

转换变量 滞后阶数 d 门限值 λ 区制 1 样本占比 

宁波市 2 －2.729 35.088% 

房价收敛性检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

区制 1 区制 2 两区制 区制 1 区制 2 两区制 

0.333 0.137 0.149 — — — 

发散 收敛 发散 — — — 

  注：1. 本文将显著性水平设为 10%；2. 概率值表示自举模拟概率值（Bootstrap-p）；3. 转换变量由模型内

生决定，门限值为转换变量对应的房价增长率的拐点；4. 滞后阶数依据 Ljung-Box 准则确定。 
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注：虚线表示门限值(－2.729)，样本区间为 2008 年８月至 2013 年８月 

图 2 转换变量：宁波市相对房价增长率(d＝2) 

  对低人均 GDP 城市进行检验发现，在线性模型(表 3)下城市房价在整个样本区间

亦不存在收敛(自举模拟概率为 0.547)。当引入非线性分析之后，西宁市相对房价增长

率被模型选为由区制 1 转换为区制 2 的转换变量，估计的门限参数λ为－0.764，滞后

阶数为 1 期，这说明当西宁市相对房价增长率在过去 1 个月低于－0.764 个百分点时，

其对应区制 1。根据西宁市相对房价增长率的门限值(分界点)，我们对该组样本城市

的收敛性展开具体分析。结合转换变量的时间轨迹(图 3)与表 4 可以看出，在整个样

本期间，区制 2 占据主导地位(占总样本的 78.684%)。与线性模型检测结果相比，门限

模型检验发现低人均 GDP 城市房价在区制 2“部分收敛”且“绝对收敛”，并且这种

收敛趋势主要集中在 2010 年之后，也就是政府集中调控之后，这意味着该类城市内部

潜在的系统性连锁风险较大。 

表 3 低人均 GDP城市房价收敛性检验 

线性模型检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

0.547 — 

发散 — 

面板门限自回归模型 

转换变量 滞后阶数 d 门限值 λ 区制 1 样本占比 

西宁市 1 －0.764 26.316% 

房价收敛性检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

区制 1 区制 2 两区制 区制 1 区制 2 两区制 

0.734 0.037 0.101 — 0.773 — 

发散 收敛 发散 — 绝对收敛 — 

  注：1. 本文将显著性水平设为 10%；2. 概率值表示自举模拟概率值（Bootstrap-p）；3. 转换变量由模型内

生决定，门限值为转换变量对应的房价增长率的拐点；4. 滞后阶数依据 Ljung-Box 准则确定。 

  我们同样也可以根据 Meen(1999)的理论来进行思考，低收入城市处于房价收敛

(“涟漪效应”)的后端，相对于更高房价增长的城市其在面临负向冲击时更容易出现
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系统性风险。我们可以想象一种情景，当北京房价相对水平很高时，人们会迁移到房价

较低的区域(如河北)而不会去另外一个房价较高的区域(如上海)。想要进行房地产市

场投资/投机的人们也同样不会在同类型的高收入城市之间进行转换，而是转向投资低

成本的低收入城市。在同等状况下，低人均 GDP 城市群体由于受到上述因素的影响，

则更容易受到市场和调控的影响，因此更容易出现系统性连锁反应，使城市之间房价

出现收敛趋势。  

 

注：虚线表示门限值(－0.764)，样本区间为 2008 年８月至 2013 年８月 

图 3 转换变量：西宁市相对房价增长率(d＝2) 

表 4 东部城市房价收敛性检验 

线性模型检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

0.449 — 

发散 — 

面板门限自回归模型 

转换变量 滞后阶数 d 门限值 λ 区制 1 样本占比 

厦门市 2 1.503 50.877% 

房价收敛性检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

区制 1 区制 2 两区制 区制 1 区制 2 两区制 

0.240 0.403 0.305 — — — 

发散 收敛 发散 — — — 

  注：1. 本文将显著性水平设为 10%；2. 概率值表示自举模拟概率值（Bootstrap-p）；3. 转换变量由模型内

生决定，门限值为转换变量对应的房价增长率的拐点；4. 滞后阶数依据 Ljung-Box 准则确定。 

  下面我们按照地理位置将总体样本划分为东部城市与中西部城市两组进行研究。

在线性模型下(表 4)，东部城市房价在整个样本区间不存在收敛证据(自举模拟概率为

0.449)。门限模型研究检验表明，厦门市相对房价增长率被系统选为由区制 1 转为区

制 2 的转换变量，门限参数 λ 的估计值为 1.503，滞后阶数为 2 期。说明厦门市相对房

价增长率在过去 2 个月低于 1.503 个百分点时对应区制 1。通过表 4 和转换变量的时
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间轨迹看出(图 4)，各区制样本所占比例相当。通过进一步检验表明，东部城市房价在

区制 1、区制 2 以及两区制中均不能拒绝发散的原假设，说明近年来我国东部城市房价

收敛证据不充分。此外，由于东部城市大部分属于高人均 GDP 城市，因此该实证结果

也对前边部分提供了稳健性支撑。 

 

注：虚线表示门限值(1.503)，样本区间为 2008 年８月至 2013 年８月 

图 4 转换变量：厦门市相对房价增长率(d＝2) 

  对于中西部城市房价数据的研究，在线性模型下这部分城市不存在收敛证据(自举

模拟概率为 0.582)。然而，通过门限模型研究发现，合肥市相对房价增长率被模型选为

由区制 1 转换为区制 2 的转换变量，门限参数λ 的估计值为－1.503，即合肥市相对房

价增长率过去两个月低于－1.503个百分点时对应区制 1。结合表 5和转换变量的时间

轨迹(图 5)，区制 2 占据主导位置(占总样本的 71.93%)。通过进一步研究发现，中西部

城市房价在区制 2 中“部分收敛”且“绝对收敛”。从城市房价出现收敛趋势的时间

信息看，收敛主要发生 2010 年之后，也即政府对房地产市场展开集中调控之后，特别 

表 5 中西部城市房价收敛性检验 

线性模型检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

0.582 — 

发散 — 

面板门限自回归模型 

转换变量 滞后阶数 d 门限值 λ 区制 1 样本占比 

厦门市 2 －1.503 28.07% 

房价收敛性检验 

收敛/发散 绝对收敛/条件收敛 

区制 1 区制 2 两区制 区制 1 区制 2 两区制 

0.703 0.011 0.085 — 0.916 0.938 

发散 收敛 发散 — 绝对收敛 绝对收敛 

  注：1. 本文将显著性水平设为 10%；2. 概率值表示自举模拟概率值（Bootstrap-p）；3. 转换变量由模型内

生决定，门限值为转换变量对应的房价增长率的拐点；4. 滞后阶数依据 Ljung-Box 准则确定。 



 

张大永、刘子寅：中国城市房价非线性收敛机制研究 

 

 

 

 

84
   

 

注：虚线表示门限值(－1.503)，样本区间为 2008 年８月至 2013 年８月 

图 5 转换变量：合肥市相对房价增长率(d＝2) 

是在 2012 年和 2013 年。那么，对于中西部城市房价收敛的解释，同样我们认为，此类

城市房价快速上涨的原因更多的是由于整体房地产市场的迅速发展，特别是由东部城

市城市群传导过来的影响很大，从而改变了房地产市场的供求关系，进而使得城市房

价变动出现趋同性(收敛)。通过对实证结果的理解以及结合我国市场的现状，我们可

以推断出中西部二线城市的房地产市场在面临调控和负向冲击的时候更容易出现系

统性连锁风险。 

六、结论与政策建议 

  本文基于 2008 年 8 月到 2013 年 8 月我国城市房价数据采用面板门限自回归模

型并结合自举模拟技术对房价收敛性进行检验。通过引入非线性模型并且从收入和地

理两个维度对样本城市进行划分研究发现，我国城市房价的收敛机制在特定状况下存

在显著的非线性特征，具体结论如下： 

  首先，从对总体样本的研究情况看，城市房价在 2010 年之前表现出“部分收敛”

且“绝对收敛”。然而，收敛证据自 2010 年之后开始逐渐消失。由于在 2008 年金融

危机之后，政府为了抑制经济衰退出台了一些列的经济刺激计划，这使得大量流动性

进入房地产市场，从而导致了全国范围内的房地产市场价格的普遍上涨，尤其是一线

城市。因此，房地产市场的整体状况决定了城市房价出现了短暂的收敛。然而，伴随着

从 2010 年开始相继出台的调控政策的实施(如“国八条”、“国六条”、“限购”)，

这改变了房地产市场的原有状况，尤其是各地政府对政策的解读与落实存在差异的情

况下，各城市房地产市场对外部冲击的反应存在差异，因此从 2010 年后城市房价收敛

的证据逐步消失。 

  其次，从对划分子样本的研究情况看，高人均 GDP 城市或东部城市的房价收敛证
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据不足。由于该类城市多为发达城市，其市场特点与供求关系比较复杂，，因而使得房

价敛散性特征表现的并不明显，调控政策对于该类城市的个体所产生的作用存在显著

区别，特别是北、上、广这样的一线城市对房价下行的支撑能力较强，出现系统能够性

风险的可能性则会较弱。对于低人均 GDP 城市或中西部城市而言，房价收敛表现出

“部分收敛”且“绝对收敛”的特点，其主要集中在 2010 年之后，也即调控政策集中

出台的时间段。由于该类城市多为欠发达城市，其容易受到来高房价地区的价格传导，

进而改变了房地产市场的供求关系使得城市房价变化出现趋同性，因而该类城市更容

易出现系统性连锁反应，这意味着未来调控政策的制定要特别关注此类城市的房地产

市场状况。 

  在当前各界纷纷对房地产市场泡沫的存在和破裂所带来的系统性风险进行争论

的情况下，通过上述非线性模型的研究，我们可以更好地了解我国城市之间房地产价

格的传导机制和动态关系，从而对当前大家所忧虑的市场状况进行清晰地描述。根据

文章的实证结果，我们认为，我国城市房地产市场中存在非线性收敛的状况，这种状况

对于低收入或者中西部地区的城市更为明显，特别是当房地产市场增速放缓或者出现

下滑时，这一类城市出现连锁反应或者系统性风险的可能性要大于高收入或者东部城

市。因此，政策当局在进一步设计调控政策或者防范房地产市场中的系统性风险时，重

点应该更加偏向于对该类城市的关注。 
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附 录 

表 1 样本城市房价数据及描述性统计 

 均值 中位数 最大值 最小值 标准差 

高人均 GDP      

北京市 22728 24151 35454 11862 6790 

天津市 11889 12757 14570 7661 2054 

沈阳市 6433 6694 7926 4602 1210 

大连市 10128 10776 11710 6698 1522 

上海市 22577 23720 27384 15846 3425 

南京市 12957 14098 16452 8326 2397 

杭州市 17805 18720 22048 11137 2795 

宁波市 13261 14138 15874 8822 2152 

福州市 10354 10930 13636 6989 1890 

厦门市 13214 12894 20212 8012 3463 

济南市 7521 8120 9570 5339 1287 

青岛市 10156 10737 13812 7048 1719 

武汉市 7017 7791 8689 4889 1279 

广州市 12996 14582 18654 6465 3417 

深圳市 17115 18363 23456 10810 3663 

海口市 6629 7357 8566 3732 1560 

乌鲁木齐市 5201 5694 7224 3230 1333 

低人均 GDP      

石家庄市 5919 6319 7685 4133 1137 

太原市 6160 6272 7542 4670 925 

长春市 5294 5907 6953 3306 1282 

哈尔滨市 7307 7465 8156 5548 735 
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续表 1 

 均值 中位数 最大值 最小值 标准差 

合肥市 5868 6286 7097 4507 798 

南昌市 6923 7232 9163 4856 1419 

郑州市 6504 7193 8455 4301 1421 

长沙市 5797 6354 7006 4037 995 

南宁市 6348 6917 7377 4317 1043 

重庆市 6230 6829 7501 3961 1184 

成都市 8001 8431 9199 6095 1048 

贵阳市 5198 5642 5897 3756 713 

昆明市 7697 8875 9436 4804 1703 

西安市 6325 7147 7622 4240 1250 

兰州市 6476 7440 8482 3785 1579 

西宁市 4227 4291 5704 2757 960 

  注：1. 城市住宅价格数据的标准差四舍五入取整；2. 区域划分所包含城市与本表保持一致，不再赘述。 
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