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摘要： 构建了一个具有主导市场和追随市场的两市场综合模型（ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ），它允许

主导市场对追随市场存在溢出效应和两个市场的波动均受本国基本面因素的影响． 此外，在

Ｒａｄｏｎ⁃Ｎｉｋｏｄｙｍ 导数为非单调假设条件下推导出新模型的欧式期权的封闭解价格，该研究框

架适用于新兴市场的期权定价． 实证结果显示：基于上证 ５０ＥＴＦ 期权数据和隐含波动率均方

根误差（ ＩＶＲＭＳＥ）的评价标准，且在其它条件保持相同的情况下，考虑国际溢出效应可以降低

期权定价误差约 １４． ５％；增加宏观基本面因素的定价模型比传统 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ 模型和滚动窗

（ＲｏｌｌＷｉｎ）方法的期权定价误差分别下降 ７． ９％和 ２４． ０％；同时还发现非单调的定价核能够显

著地提高期权定价精度． 以上结论对不同的定价效率评价标准、不同的宏观基本面代理变量、
不同的研究样本区间和样本外定价分析等均是稳健的．
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０　 引　 言

期权衍生产品的定价一直是金融学领域的核

心研究热点之一，并在最近几十年里取得了丰硕

的科研成果［１ － １１］ ． 然而，我国期权衍生品市场起

步较晚，上海证券交易所于 ２０１５ 年 ２ 月 ９ 日首次

发行 ５０ＥＴＦ 欧式期权，才正式标志着我国进入了

期权时代． 可见，构建一个适应我国期权市场特点

的期权定价模型就显得尤为迫切和重要．
期权是一种或有求偿权（ｃｏｎｔｉｎｇｅｎｔ ｃｌａｉｍ）产

品． 它的到期支付依赖于标的资产在到期时的价

格． 容易看出，标的物的驱动过程在期权定价中扮

演着十分重要角色． 现在主流文献对标的物驱动

过程的设定可以被归纳为两类：一类是连续时间

（ｃｏｎｔｉｎｕｏｕｓ⁃ｔｉｍｅ） 模型方法，如 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ 模

型［１］，Ｈｅｓｔｏｎ 随机波动率模型［８］和 Ｌéｖｙ 随机波动率

模型［１２， １３］等；另一类是离散时间（ｄｉｓｃｒｅｔｅ⁃ｔｉｍｅ）模型

方法，如 Ｄｕａｎ 提出的 ＧＡＲＣＨ 期权定价模型［６］，
并被随后的众多研究者所拓展［２， ４， ５， ７， ９， １１］ ． 连续

时间方法和离散时间方法各有利弊，更加深入的

讨论可以参考 Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［１４］ ． 这 里 选 择

ＧＡＲＣＨ 类离散时间方法构建期权定价模型． 原
因在于：ＧＡＲＣＨ 类模型不涉及潜变量（ｌａｔｅｎｔ ｖａｒｉ⁃
ａｂｌｅ），方便计算；学界对 ＧＡＲＣＨ 类模型的研究趋

于成熟，并证明了 ＧＡＲＣＨ 类模型能够很好地刻

画标的资产的波动集聚和杠杆效应等典型市场特

征［１５， １６］；以及 ＧＡＲＣＨ 类模型具有足够的灵活

性，可以考虑其它因素对波动率的影响，如宏观因

素的混频 ＧＡＲＣＨ 模型［１７］ ．
国内学者已从不同的视角研究上证 ５０ＥＴＦ

期权，并取得了有益的成果． 吴鑫育等［１８］ 基于非
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仿射随机波动率模型并在考虑微观结构噪声影响

下研究期权定价问题；孙有发等［１９］ 在期权定价时

引入股灾因素；吴鑫育等［２０］把传统的常风险厌恶

系数随机波动率模型拓展到具有时变风险厌恶特

征，然后研究新模型的期权定价；王西梅等［２１］ 则

采用局部波动率模型实证研究期权定价问题． 与
传统的期权定价模型相比，以上的研究结果均显

示新模型能够提高上证 ５０ＥＴＦ 期权的定价精度．
需要指出的是他们的模型属于连续时间理论范

畴，而正如前文提到，这里的理论模型是建立在离

散时间基础上．
更具体地，不同于已有的中外文献，这里构建

了一个两市场综合模型：主导市场（ｄｏｍｉｎａｎｔ ｍａｒ⁃
ｋｅｔ）和追随市场（ｆｏｌｌｏｗｉｎｇ ｍａｒｋｅｔ） ． 构建该综合模

型主要是基于前期的研究发现：Ｒａｐａｃｈ 等［２２］ 从

收益率预测视角发现滞后的美国收益率能够显著

预测其它主要工业国家的收益率，反之，这些工业

国家的滞后收益率对美国仅具有有限的预测能

力；Ｗａｎｇ 等［２３］则从波动率预测角度发现美国股

票市场对其它 ５ 个工业国家存在波动溢出，考虑

了美国因素后可以提高这些工业国家股票波动率

的预测能力． 容易看出，溢出效应存在于国际股票

市场之间，其中又以美国市场为主导地位． 进一步，
涉及到中国股票市场方面，何德旭和苗文龙［２４］

利用ＤＣＣ⁃ＧＡＲＣＨ 等模型实证研究了 １９９３ 年

１ 月 ～ ２０１３ 年 １２ 月期间国际金融市场的波动溢

出情况，他们发现主要工业国家的股指波动率对

中国股指波动率具有很强的溢出效应，且该效应

在 ２００８ 年金融危机后变强． 汪冬华和张裕恒［２５］

则利用 Ｈａｗｋｅｓ 过程分析中国和美国股市的互激

效应． 基于 ２００６ 年 ～ ２０１７ 年的 ＣＳＩ３００ 和 Ｓ＆Ｐ
５００ 数据，他们发现中国和美国股票市场的波动

互激效应具有不对称性，即美国市场对中国市场

的冲击效应更强． 为此，这里构建一个非对称的综

合模型，设计一种允许主导市场对追随市场产生

冲击的传递机制，以期能够刻画国际金融市场间

存在的溢出效应．
另外，还在综合模型中引入宏观基本面因素．

Ｓｃｈｗｅｒｔ［２６］研究发现商业周期对股票市场的波动

率具有显著的影响． Ｅｎｇｌｅ 等［１７］ 基于 ＧＡＲＣＨ 框

架构建了一个能够包含宏观基本面因素的混频波

动率模型（ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ），如国内生产总值和

通胀率等． 实证结果表明，ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模型可

以显著提高波动率的预测精度． Ｄｏｒｉｏｎ［５］ 则把

ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 框架拓展到期权定价领域，构建

一个包含宏观变量的期权定价模型 （ Ｍａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ），实证结果显示可以获得更加精确的定

价效果． 受此启发，这里在构建期权定价模型的时

候，融合了国际市场间的溢出效应和国内基本面

因素，以期进一步提升期权定价能力． 值得一提的

是，Ｄｏｒｉｏｎ［５］是采用 Ｍｏｎｔｅ Ｃａｒｌｏ 模拟方式获得期

权价格，而新提出的模型获得期权价格的封闭解

（ｃｌｏｓｅｄ⁃ｆｏｒｍ ｓｏｌｕｔｉｏｎ），避免了耗时的 Ｍｏｎｔｅ Ｃａｒｌｏ
方法且能提高定价精度．

最后，把新模型运用到上证 ５０ＥＴＦ 期权的定

价研究． 实证结果显示：１）基于 ＩＶＲＭＳＥ 损失准

则，在其它条件相同情况下，允许存在溢出效应的

两市场综合模型 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）比
单一市场模型 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）的定价误

差降低 １４． ５％，这说明考虑溢出效应可以有效提

高期权定价的精度；２）考虑宏观基本面因素的

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ ＭＰＫ ） 比 传 统 的 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）和 ＲｏｌｌＷｉｎ（ＭＰＫ）的定价误差分别降低

７. ９％和 ２４． ０％． 这与 Ｄｏｒｉｏｎ［５］ 的研究结果相近，
他发现宏观因素能够降低期权定价误差约 １８％；
３）还发现非单调定价核比单调的定价核获得更

高的定价精度． 这可能是由于估计非单调定价核

模型时候，引入了期权数据从而获得更大的杠杠效

应值，进而提高期权定价精度［２， ９， １０］ ． 以上实证结论

不因评价标准、宏观基本面的代理变量、样本数据区

间和样本外分析的改变而改变，因此结论是稳健的．

１　 客观测度（ＰＰ ）下的模型设定

假设一个主导市场（ｄｏｍｉｎａｎｔ ｍａｒｋｅｔ）在低频

时期 ｔ中（如第 ｔ月）的某一天 ｉ资产价格为 Ｓｄ，ｉ，ｔ ，
其波动过程只受本国自身的宏观基本面影响，设
定如下

Ｒｄ，ｉ＋１，ｔ ≡ ｌｎ Ｓｄ，ｉ＋１，ｔ

Ｓｄ，ｉ，ｔ

■
■
|

■
■
|

＝ ｒｄ ＋ λｄ － １
２( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ

＝ ｒｄ ＋ λｄ －
１
２( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋

　 ｈｄ，ｉ＋１，ｔ εｄ，ｉ＋１，ｔ
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　 　 　 ｉ ＝ １，…，Ｎｔ （１）
其中 ｒｄ 表示主导市场的无风险利率，参数 λｄ 度量

波动率的市场风险价格， Ｎｔ 表示在 ｔ 期（如月）内
有 Ｎｔ 个交易日，误差项 εｄ，ｉ ＋１，ｔ 则服从序列不相关

的标准正态分布 Ｎ（０，１）②． 为了获得期权定价的

封闭解， 条件波动过程ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ 设为仿射（ ａｆｆｉｎｅ）
结构

ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ ＝ τｄ，ｔ ＋ βｄ ｈｄ，ｉ，ｔ ＋
αｄ

ｈｄ，ｉ，ｔ
（ ｚｄ，ｉ，ｔ － γｄ ｈｄ，ｉ，ｔ） ２ （２）

τｄ，ｔ ＝ (ｍｄ ＋ θｄ∑
Ｋｄ

ｋ ＝ １
φｋ（ωｄ） Ｘｄ，ｔ －ｋ )

２
（３）

其中 Ｘｄ，ｔ 表示反映该国宏观基本面的低频率经济变

量，如生产价格指数 ＰＰＩ（月度）或采购经理指数 ＰＭＩ

（月度）等． φｋ（ωｄ） 是权重函数，满足∑
ｋ ＝１

Ｋｄ

φｋ（ωｄ） ＝１ ③，

它的表达形式在后文式（８）给出． 增加宏观变量

可以提高波动率的预测能力［１７， ２６， ２８］； β′
ｄ ＝ βｄ ＋

αｄ γ２
ｄ 则表示方差的持续性（ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ）． 为了保

持模型的平稳性，需要对参数进行约束： β′
ｄ ＜

１ ；参 数 γｄ 刻 画 市 场 的 杠 杆 效 应 （ ｌｅｖｅｒａｇｅ
ｅｆｆｅｃｔ） ［２９］，即波动率对正负冲击反应的不对称

性， γｄ ＞ ０ 表示资产收益率和方差之间的负向关

系． 允许模型中存在杠杆结构可以提高虚值期权的

定价能力［２，９，１０］ ． 为确保波动过程有意义 （ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＞
０ ），在估计时还施加了如下条件： α ＞ ０， β ＞ ０ 和

τｄ，ｔ 取平方． 需要指出的是，这里的宏观变量并没

有严格采用 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模型中相乘形式，主
要原因是方便后面期权价格的推导． 相加的形式

也常见于期权定价文献中，如 Ｄｏｒｉｏｎ［５］ 采用相加

形式分析宏观变量对期权定价的影响；Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒ⁃
ｓｅｎ 等［３０］也采用相加形式区分长期和短期波动对

期权定价的影响． 因此，区别于 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模

型，这里把式（１） ～式（３）设定的模型记为 Ｍａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ 模型．

接着，还假设存在一个追随市场 （ ｆｏｌｌｏｗｉｎｇ
ｍａｒｋｅｔ），在 ｔ 期内某天 ｉ 的资产价格记为 Ｓｆ，ｉ，ｔ ． 它

主要受两方面因素影响：主导市场价格（ Ｓｄ，ｉ，ｔ ）的
溢出冲击和国内经济基本面的影响． 为此，模型形

式设定为

Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ≡ ｌｎ Ｓｆ，ｉ＋１，ｔ

Ｓｆ，ｉ，ｔ

■
■
|

■
■
|

＝ Ｅｉ，ｔ［Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］ ＋ κｆ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚｆ，ｉ＋１，ｔ
＝ Ｅｉ，ｔ［Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］ ＋ κｆ

　 ｈｄ，ｉ＋１，ｔ εｄ，ｉ＋１，ｔ ＋

　 　 ｈｆ，ｉ＋１，ｔ εｆ，ｉ＋１，ｔ （４）

其中 Ｅ ｉ，ｔ［·］ ＝Ｅ［·｜ Ｆｉ，ｔ］，Ｆｉ，ｔ 表示在 ｔ 期的第 ｉ 天

能够获得的所有信息； ｚｄ，ｉ ＋１，ｔ 度量由主导市场冲

击所引发的收益率变化风险； ｚｆ，ｉ ＋１，ｔ 则捕捉追随

市场自身经济基本面的冲击；误差项 εｆ，ｉ ＋１，ｔ 服从

序列不相关的标准正态分布 Ｎ（０，１） ， 并与

εｄ，ｉ ＋１，ｔ 不相关，即 ｃｏｒｒ（εｄ，ｉ ＋１，ｔ，εｆ，ｉ ＋１，ｔ） ＝ ０ ． 与期权

定价模型的文献［３，１１］ 一致，期望收益率 Ｅｉ，ｔ［Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］
需要满足以下的约束条件

Ｅ ｉ，ｔ［ｅｘｐ（Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ）］ ＝

　 ｅｘｐ（ ｒｆ ＋ λ�ｄ ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ λ ｆ ｈｆ，ｉ ＋１，ｔ） （５）

其中 ｒｆ 是追随市场的无风险利率， λ�ｄ 和λ ｆ 可以分

别解释为对主导市场和自身市场的风险暴露补

偿． 基于约束（５），容易得到

Ｅ ｉ，ｔ［Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］ ＝ ｒｆ ＋ （λ�ｄ －
κ２

ｆ

２ ） ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋

　 　 （λ ｆ －
１
２ ） ｈｆ，ｉ ＋１，ｔ （６）

对于追随市场的波动过程，假设它同时受到

了主导市场的波动溢出冲击和本国宏观基本面因

素影响，即
ｈｆ，ｉ ＋１，ｔ ＝ τｆ，ｔ ＋ βｆ ｈｆ，ｉ，ｔ ＋ κｈｆ ｈｄ，ｉ，ｔ ＋

αｆ

ｈｆ，ｉ，ｔ
（ ｚｆ，ｉ，ｔ － γｆ ｈｆ，ｉ，ｔ） ２ （７）

τｆ，ｔ ＝ (ｍｆ ＋ θｆ∑
Ｋｆ

ｋ ＝ １
φｋ（ωｆ） Ｘ ｆ，ｔ －ｋ )

２

其中 系数 κｈｆ 衡量主导市场对追随市场的波动溢

出效应； Ｘ ｆ，ｔ 表示本国宏观经济数据，并假设与随

机变量 εｄ，ｉ ＋１，ｔ 和 εｆ，ｉ ＋１，ｔ 均不相关的外生变量，
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②

③

Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［２７］ 研究发现非正态假定（如广义误差分布） 在拟合收益率数据方面存在优势，但在期权估值时候表现却很糟糕． 另一

方面，非正态假定不易获得期权定价的封闭解，而采用 Ｍｏｎｔｅ Ｃａｒｌｏ 模拟会耗时且增加定价误差． 故选取常用的正态性假设．
该约束使得模型的参数可识别，详见 Ｅｎｇｌｅ 等［１７］的讨论．



Ｄｏｒｉｏｎ［５］也做了相似的假定． 和主导市场一样，也
对参数做如下约束： β′

ｆ ≡ βｆ ＋ αｆ γ２
ｆ ＜ １ ， αｆ ＞ ０ ，

βｆ ＞ ０，∑
ｋ ＝ １

Ｋｆ

φｋ（ωｆ） ＝ １ 和 τｆ，ｔ 取平方．

另外，两个市场中出现的函数 φｋ（ω ｊ） 起着加

权的（ｗｅｉｇｈｔｉｎｇ）作用，参数 ω ｊ 控制着过去观测值

被丢弃的速率，其值越大意味着过去的观测值会

很快被丢弃． 具体的表达式如下

φｋ（ωｊ） ＝
（１ － ｋ ／ （Ｋｊ ＋ １））ωｊ－１

∑
ｌ ＝１

Ｋｊ

（１－ｌ ／ （Ｋｊ ＋ １））ωｊ－１

， ｊ ∈｛ｄ， ｆ｝ （８）

其中 Ｋ ｊ ， ｊ ∈ ｛ｄ，ｆ｝ 表示滞后阶数． 在实证分析

中，通过先给定的一些正整数，然后选取对数似然

值相对较大时所对应的整数作为滞后阶数，即概

述对数似然函数值（ｐｒｏｆｉｌｅ ｔｈｅ ｌｏｇ ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ ｆｕｎｃ⁃
ｔｉｏｎ）方法选择滞后阶数．

至此，一个主导市场和追随市场新的综合模

型已经被构建，并指出了主导市场影响追随市场

的传导机制． 需要说明的是：新模型框架具有很强

的灵活性和综合性． 它嵌套了期权定价的一些经

典模型，具体表现为：当国际溢出通道关闭时，即
参数 κｆ ＝ κｈｆ ＝ ０ ，则退化为不受其它市场溢出影

响的 Ｍａｒｃｏ⁃ＧＡＲＣＨ 模型［５］；在此基础上，若进一

步不考虑宏观因素的影响，即参数 κｆ ＝κｈｆ ＝θｆ ＝ ０
时，则退化为既不受其它市场影响也不受宏观变

量影响的 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ 模型［９］ ． 为了表述方便，这里

把结合了溢出（ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ）效应和宏观（ｍａｃｒｏ）基本面

因素的综合模型称为 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ 模型．

２　 风险中性测度（ＱＱ ）下的模型形式
与期权定价

在这一节中，在非单调定价核假设下把客观

测度（ＰＰ ）的模型表达形式转换为风险中性测度

（ＱＱ ）下的表示形式，然后推导出 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
模型的封闭期权定价公式．
２． １　 等价鞅测度

Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［３１］提出了一个方差依赖的非

单调定价核（ｖａｒｉａｎｃｅ⁃ｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｎｏｎｍｏｎｏｔｏｎｉｃ ｐｒｉ⁃
ｃｉｎｇ ｋｅｒｎｅｌ）的期权定价理论框架，该框架能够有

效地解释如“定价核之谜”（ｐｒｉｃｉｎｇ ｋｅｒｎｅｌ ｐｕｚｚｌｅ）
等期权定价异象（ａｎｏｍａｌｉｅｓ）． Ｂａｂａｏｇˇ ｌｕ 等［３２］ 实证

表明了采用非单调定价核可以改善期权拟合效果

的 １７％左右． 基于这些发现，假设 Ｒａｄｏｎ⁃Ｎｉｋｏｄｙｍ
导数为非单调的

　 　 Ｚ ｉ ＋１，ｔ≡

ｄ ＱＱ
ｄ ＰＰ

Ｆｉ ＋１，ｔ

ｄ ＱＱ
ｄ ＰＰ

Ｆｉ，ｔ

＝
ｅｘｐ（ｖ２，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ｚ２ｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ｚｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ２，ｆ，ｉ ＋１，ｔ ｚ２ｆ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｆ，ｉ ＋１，ｔ ｚｆ，ｉ ＋１，ｔ）

Ｅ ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｖ２，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ｚ２ｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ｚｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ２，ｆ，ｉ ＋１，ｔ ｚ２ｆ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｆ，ｉ ＋１，ｔ ｚｆ，ｉ ＋１，ｔ）］
（９）

其中 参数 ｖ２，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ， ｖ１，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ， ｖ２，ｆ，ｉ ＋１，ｔ 和 ｖ１，ｆ，ｉ ＋１，ｔ 是
连接客观测度与风险中性测度的纽带． 特别地，当
ｖ２，ｄ，ｉ ＋１，ｔ ＝ｖ２，ｆ，ｉ ＋１，ｔ ＝０ 时， Ｚｉ＋１，ｔ 退化为单调定价核．命
题 １ 给出了非单调定价核 Ｚｉ＋１，ｔ 成为等价鞅测度

（ｅｑｕｉｖａｌｅｎｔ ｍａｒｔｉｎｇａｌｅ ｍｅａｓｕｒｅ）的充分必要条件．
命题 １ 　 在客观测度（ ＰＰ ）下，主导市场和追

随市场的资产收益率动态驱动过程分别由式（１）
和式（４）表示，则 Ｚ ｉ ＋１，ｔ 是一个等价鞅测度（ＥＭＭ）
充分必要条件为（证明见附录）

ｖ１，ｄ ＝ －
（２ λ�ｄ －κ２

ｆ ） φｄ ＋κｆ
２

２ κｆ
＝ －

（２ λｄ －１） φｄ ＋ １
２

ｖ１，ｆ ＝ －
（２ λｆ － １） φｆ ＋ １

２ （１０）

２． ２　 风险中性分布

在给出风险中性测度 （ ＱＱ ） 下 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ 模型的表达形式之前，需要先分析两个

随机扰动项（ ｚｄ，ｉ ＋１，ｔ 和 ｚｆ，ｉ ＋１，ｔ ）的测度转换． 给定

定价核 Ｚ ｉ ＋１，ｔ ，主导市场 ｚｄ，ｉ ＋１，ｔ 在风险中性测度

（ ＱＱ ）下的矩母函数（ｍｏｍｅｎｔ ｇｅｎｅｒａｔｉｎｇ ｆｕｎｃｔｉｏｎ）为
ＥＱ

ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｕ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ）］ ＝ Ｅｉ，ｔ［Ｚｉ＋１，ｔｅｘｐ（ｕ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ）］

　 ＝ Ｅｉ，ｔ [ ｅｘｐ（ｖ２，ｄ ｚ２ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｖ１，ｄ ＋ ｕ） ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ＋

　 　 １
２ ｌｎ（φｄ） －

ｖ２１，ｄ ｈｄ，ｉ＋１，ｔ

２ φｄ
） ]

　 ＝ ｅｘｐ（ｖ１，ｄ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔｕ ＋ １

２ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ｕ２） （１１）
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其中 ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ＝

ｈｄ，ｉ＋１，ｔ

φｄ
．显然，在ＱＱ测度下随机扰动项

ｚｄ，ｉ＋１，ｔ 的分布为 ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（ｖ１，ｄ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ，ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） ．按照

建模习惯，扰动项通常设定为 ０ 均值，令 ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ≡

ｚｄ，ｉ＋１，ｔ － ｖ１，ｄ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ，则有 ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（０，ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） ．

同理，在风险中性测度下追随市场的扰动项

ｚｆ，ｉ＋１，ｔ 也有： ｚｆ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（ ｖ１，ｆ ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ， ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ） ． 其中

ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝

ｈｆ，ｉ＋１，ｔ

ϕｆ
．令 ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ ≡ ｚｆ，ｉ＋１，ｔ － ｖ１，ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ，则有

ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（０，ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ） ．

２． ３　 风险中性测度（ＱＱ ）下的模型形式

得到第 ２． ２ 节的结果后，便可推导出风险中性

测度（ＱＱ ）下 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ 模型表达形式．

命题 ２　 在风险中性测度（ＱＱ ）下，主导市场的

驱动过程（１）和它对应的仿射 ＧＡＲＣＨ 动态过程（２）

分别表示为

Ｒｄ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｒｄ － １
２ ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ （１２）

ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ＝ τ∗

ｄ，ｔ ＋ βｄ ｈ∗
ｄ，ｉ，ｔ ＋

α∗
ｄ

ｈ∗
ｄ，ｉ，ｔ

（ｚ∗ｄ，ｉ，ｔ － γ∗
ｄ ｈ∗

ｄ，ｉ，ｔ）２ （１３）

其中 τ∗
ｄ，ｔ ＝

τｄ，ｔ

φｄ
，α∗

ｄ ＝
αｄ

φ２
ｄ
和 γ∗

ｄ ＝ γｄ φｄ － ｖ１，ｄ ．类似

的，追随市场的收益率模型（４）及其仿射 ＧＡＲＣＨ 过

程（７）分别有

Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｒｆ －
κ２
ｆ

２ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ －

１
２ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋

κｆｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ （１４）

ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ τ∗

ｆ，ｔ ＋ βｆｈ∗
ｆ，ｉ，ｔ ＋ κ∗

ｈｆ ｈ∗
ｄ，ｉ，ｔ ＋

α∗
ｆ

ｈ∗
ｆ，ｉ，ｔ

（ｚ∗ｆ，ｉ，ｔ － γ∗
ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ，ｔ）２ （１５）

其中 τ∗
ｆ，ｔ ＝

τｆ，ｔ

φｆ
，α∗

ｆ ＝
αｆ

φ２
ｆ
，γ∗

ｆ ＝ γｆ φｆ － ｖ１，ｆ 和 κ∗
ｈｆ ＝

κｈｆ φｄ

φｆ
（证明见附录）．

因为风险补偿项的存在，即 １
２ ｈ∗

ｄ，ｉ，ｔ ，
κ２
ｆ

２ ｈ∗
ｄ，ｉ，ｔ 和

１
２ ｈ∗

ｆ，ｉ，ｔ ，所以在风险中性测度下贴现的主导市场资

产价格（１２）和追随市场的资产价格（１４）均满足鞅

过程．

进一步，由于波动率驱动过程（１３）和驱动过程

（１５）是仿射（ａｆｆｉｎｅ）结构，因此能够获得一个指数的

仿射矩母函数（ｅｘｐｏｎｅｎｔｉａｌｌｙ ａｆｆｉｎｅ ｍｏｍｅｎｔ ｇｅｎｅｒａｔｉｎｇ

ｆｕｎｃｔｉｏｎ），进而能够推导出期权价格的封闭解

（ｃｌｏｓｅｄ⁃ｆｏｒｍ ｓｏｌｕｔｉｏｎ）．命题 ３ 给出了指数的仿射矩

母方程．

命题 ３　 在风险中性测度（ＱＱ ）环境中，标的物

的驱动过程满足命题 ２ 的设定，则追随市场的资产

收益率 Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ 所对应的矩母函数为

ΨＱ
ｉ，ｉ＋Ｍ，ｔ（ｕ） ＝ ｅｘｐ（Ｃｆ（ｕ，Ｍ）ｈｆ，ｉ＋１，ｔ ＋

　 　 　 　 　 Ｃｄ（ｕ，Ｍ）ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｄ（ｕ，Ｍ）） （１６）

其中Ｍ为剩余到期日；Ｃｆ（ｕ，Ｍ） ，Ｃｄ（ｕ，Ｍ） 和Ｄ（ｕ，

Ｍ） 分别在附录（Ａ１７） ～附录（Ａ１８）给出（证明见附

录）．

最后，借助 Ｈｅｓｔｏｎ 和 Ｎａｎｄｉ［９］ 的推论（ｃｏｒｏｌｌａｒ⁃

ｙ），欧式看涨期权的理论价格可以通过标准的傅里

叶逆变换（Ｆｏｕｒｉｅｒ ｉｎｖｅｒｓｉｏｎ）技术获得

Ｃｉ，ｔ（Ｓｆ，ｉ，ｔ，Ｋ，ｒｆ，Ｍ） ＝ Ｓｆ，ｉ，ｔ Ｐ１（Ｓｆ，ｉ，ｔ，Ｋ，ｒｆ，Ｍ） －

　 　 ｅｘｐ（－ｒｆＭ）Ｋ Ｐ２（Ｓｆ，ｉ，ｔ，Ｋ，Ｍ） （１７）

其中

　 　 Ｐ１（Ｓｆ，ｉ，ｔ，Ｋ，ｒｆ，Ｍ） ＝ １
２ ＋ ∫∞

０
Ｒｅ

ΨＱ
ｉ，ｉ ＋Ｍ，ｔ（１ ＋ ｉ�ｕ）ｅｘｐ（ － ｒｆＭ － ｉ�ｕｌｎ（Ｋ ／ Ｓｆ，ｉ，ｔ））

ｉ�πｕ

■

■
|

■

■
|ｄｕ

Ｐ２（Ｓｆ，ｉ，ｔ，Ｋ，Ｍ） ＝ １
２ ＋ ∫∞

０
Ｒｅ

ΨＱ
ｉ，ｉ ＋Ｍ，ｔ（ ｉ�ｕ）ｅｘｐ（ － ｉ�ｕｌｎ（Ｋ ／ Ｓｆ，ｉ，ｔ））

ｉ�πｕ

■

■
|

■

■
|ｄｕ

其中 ｉ� 表示虚数单位
　 － １ ， Ｋ 为期权合约的到 期执行价格． 看跌期权的理论价格通过期权平价
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公式（ｐｕｔ⁃ｃａｌｌ ｐａｒｉｔｙ）获得．

３　 基于收益率和期权数据的联合估

计（ ｊｏｉｎｔ ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ）

３． １　 基于收益率数据的拟似然函数

在客观测度（ＰＰ ） 下，这里采用拟极大似然

（ＱＭＬ）方法估计模型参数． 拟极大似然方法被广

泛应用于估计经济金融模型的参数． 它简单却具

有良 好 的 统 计 性 质， 如 一 致 性 和 渐 进 正 态

性［３３， ３４］ ． 为此，需要计算两个市场联合收益率

｛Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ，Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ｝ 的第一阶矩和第二阶矩． 其中，
式（６）已经给出了追随市场收益率 Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ 的条件

期望 Ｅ ｉ，ｔ［Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］ ，其它的条件矩经过简单的运算

分别有

Ｅ ｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ］ ＝ ｒｄ ＋ （λｄ － １
２ ）ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ

Ｖａｒｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ］ ＝ ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ

Ｖａｒｉ，ｔ［Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］ ＝ κ２
ｆ ｈｄ，ｉ ＋１，ｔ ＋ ｈｆ，ｉ ＋１，ｔ

Ｃｏｖｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ，Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］ ＝ κｆｈｄ，ｉ ＋１，ｔ （１８）
为了行文紧凑，先定义符号 Θ ＝ ［λｄ，βｄ，αｄ，

γｄ， ｍｄ，θｄ，ωｄ，λ�ｄ，λ ｆ，κｆ，βｆ，αｆ，γｆ，κｈｆ，ｍｆ，θｆ，ωｆ
] ′，

Ｙｉ ＋１，ｔ ＝ ［Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ，Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］ ′ ，以及条件均值和条件

方差 －协方差矩阵分别为

Ｍｉ ＋１，ｔ ≡
■

■

|
|

Ｅ ｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ ＋１，ｔ］
Ｅ ｉ，ｔ［Ｒ ｆ，ｉ ＋１，ｔ］

■

■

|
|

（１９）

Σｉ＋１，ｔ ≡

■

■

|
|
|

Ｖａｒｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ＋１，ｔ］ Ｃｏｖｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ＋１，ｔ，Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］

Ｃｏｖｉ，ｔ［Ｒｄ，ｉ＋１，ｔ，Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］ Ｖａｒｉ，ｔ［Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ］

■

■

|
|
|

则在 ｔ 时期第 ｉ ＋ １ 的对数二元正态密度函数

ｌＲｉ，ｔ（Ｙｉ ＋１，ｔ；Θ） ＝ － ｌｎ（２π） － １
２ ｌｎ（ Σ ｉ ＋１，ｔ ） －

　 　 １
２ （Ｙｉ ＋１，ｔ － Ｍｉ ＋１，ｔ） ′ Σ －１

ｉ ＋１，ｔ（Ｙｉ ＋１，ｔ －Ｍｉ ＋１，ｔ）

（２０）
同时，施加约束 κｆ ＜ １ 以保证方差 － 协方差矩

阵 Σ ｉ ＋１，ｔ 始终为正定．

３． ２　 基于期权数据的目标函数

在期权定价领域，Ｔｒｏｌｌｅ 和 Ｓｃｈｗａｒｔｚ［３５］ 证实

了以 Ｖｅｇａ 加权的均方根误差（Ｖｅｇａ⁃ｗｅｉｇｈｔｅｄ ｒｏｏｔ⁃
ｍｅａｎ⁃ｓｑｕａｒｅ ｅｒｒｏｒ，ＶＷＲＭＳＥ）为目标函数在数值

优化中表现稳健． 因此，参考他们的做法，具体为

ＶＷＲＭＳＥ≡
　

１
Ｎ∑

Ｎ

ｊ ＝ １
ｅ２ｊ

＝ １
Ｎ∑

Ｎ

ｊ ＝ １

ＣＭＫＴ
ｊ －ＣＭＯＤ

ｊ

ＢＳＶＭＫＴ
ｊ

■

■
|

■

■
|

２

（２１）

其中 Ｎ 表示总的期权合约数， ＣＭＯＤ
ｊ 和 ＣＭＫＴ

ｊ 分别

表示基于模型获得的期权价格和市场交易价格，
ＢＳＶＭＫＴ

ｊ 是根据 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ 模型计算的 Ｖｅｇａ 值．
为了和基于收益率数据的最大化拟似然函数一

致，并没有直接最小化式（２１），而是通过最大化

如下函数获得风险中性参数

ｌＯｊ ∝－ １
２ ｌｎ（ＶＷＲＭＳＥ２） ＋

ｅ２ｊ
ＶＷＲＭＳＥ２

■

■
|

■

■
| （２２）

３． ３　 联合目标函数

由于期权数据是一个面板数据，即时间维度

和截面维度都能获得数据． 因此，期权数据的样本

容量会远远高于收益率数据． 如果总目标函数直

接设定为式（２０）和式（２２）之和，将会导致基于期

权数据的目标函数 ｌＯｊ 控制着总目标函数． 为了避

免这种情形，这里对总目标函数设定为等权重，即

ｌＪｏｉｎｔ ＝ Ｔ ＋ Ｎ
２ ｌ

－
Ｒ ＋ Ｔ ＋ Ｎ

２ ｌ
－
Ｏ （２３）

其中

ｌ
－
Ｒ ＝ １

Ｔ∑
Ｔ

ｔ ＝ １
ｌＲｔ ，ｌ

－
Ｏ ＝ １

Ｎ∑
Ｎ

ｊ ＝ １
ｌＯｊ （２４）

Ｔ 表示收益率在 ２００５ 年 ～ ２０１９ 年区间的时间

序列数据量， Ｎ 表示在 ２０１５ 年 ～ ２０１９ 年区间的

期权合约数量． Ｈｕ 和 Ｚｉｄｅｋ［３６］ 研究了加权似然

函数统计性质，并证明了加权似然函数方法仍

然保留了标准似然函数的大样本性质． 因此，可
以像经典极大似然方法一样对参数进行统计

推断．

４　 实证分析

这节比较了基于非单调定价核 Ｚ ｉ ＋１，ｔ 的单调

定价 核， 并 在 此 基 础 上 计 算 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
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（ＭＰＫ） 模 型． 这 时 比 较 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ Ｎｏｎ⁃
ＭＰＫ）模型和 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）模型则可以

观测到定价核对期权定价的影响；最后，计算传

统的 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ 模型［９］ 和滚动窗 ＲｏｌｌＷｉｎ 模

型④，并与 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）模型比较即可

观测宏观信息对期权定价的影响． 表 １ 详细列

出模型定价核类型、估计所使用的数据和缩写

等信息．
表 １　 模型汇总

Ｔａｂｌｅ １ Ｍｏｄｅｌ ｓｕｍｍａｒｙ

序号 基础模型 定价核类型 模型估计使用数据 缩写

１ ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
非单调定价核

（ＮｏｎＭＰＫ）

收益率和期权数据

（Ｊｏｉｎｔ ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ）
ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ＮｏｎＭＰＫ）

２ Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
非单调定价核

（ＮｏｎＭＰＫ）

收益率和期权数据

（Ｊｏｉｎｔ ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ）
Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ＮｏｎＭＰＫ）

３ Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ 单调定价核（ＭＰＫ） 仅收益率数据 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ＭＰＫ）

４ ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ 单调定价核（ＭＰＫ） 仅收益率数据 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ （ＭＰＫ）

５ ＲｏｌｌＷｉｎ 单调定价核（ＭＰＫ） 仅收益率数据 ＲｏｌｌＷｉｎ （ＭＰＫ）

４． １　 数据来源

因为美国市场在国际市场中具有主导地

位［２２， ２３］，所以 Ｓ＆Ｐ５００ 指数被选作国际金融市场

的代理变量，用于分析对我国金融市场的溢出影

响． 又因为研究的是上证 ５０ＥＴＦ 期权定价问题，
５０ＥＴＦ 指数自然也被收集． 此外，中国和美国市场

的无风险利率分别选择中国银行同业拆借利率

（Ｓｈｉｆｏｎ 指数） 和美国 ３ 月的短期国债率 （ ＵＳ⁃
ＧＧ３Ｍ 指数）． Ｓ＆Ｐ５００ 指数、５０ＥＴＦ 指数、 Ｓｈｉｆｏｎ
指 数 和 ＵＳＧＧ３Ｍ 指 数 数 据 均 来 源 于 彭 博

（ｂｌｏｏｍｂｅｒｇ）数据库，起始时间选择 ５０ＥＴＦ 指数首

次上市的 ２００５ 年 ２ 月 ２３ 日，截止时间为 ２０１９ 年

２ 月 ８ 日，共获得 ３ ６４３ 个日度数据．
这里选择工业品生产价格指数（ＰＰＩ）作为宏

观基本面代理变量，并把采购经理指数（ＰＭＩ）作
为相应的稳健性分析． 原因在于：Ｓｃｈｗｅｒｔ［２６］ 发现

在 １９５３ 年 ～ １９８７ 年间 ＰＰＩ 信息有助于预测未来

资产收益率的波动；Ｅｎｇｌｅ 等［１７］ 在拓展了 Ｓｃｈｗ⁃
ｅｒｔ［２６］数据集至 ２０１０ 年的同时，基于 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩ⁃
ＤＡＳ 模型发现股票市场的波动与 ＰＰＩ 和工业生产

（ＩＰ）信息显著相关． 受此启发和考虑中国宏观数

据的可获得性，这里选取中国和美国的工业品生

产价格指数分别代理本国的宏观基本面，分别记

为 ＰＰＩ（ＣＮ）和 ＰＰＩ（ＵＳ），时间跨度与 ＥＴＦ５０ 数据

一致，共 １６９ 个月度数据． 其中，ＰＰＩ（ＣＮ）数据来

源于万得（Ｗｉｎｄ）数据库，而 ＰＰＩ（ＵＳ）数据来源于

美联储经济数据库（ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｆｒｅｄ． ｓｔｌｏｕｉｓｆｅｄ． ｏｒｇ）．
当然，仅用 ＰＰＩ 信息代理宏观基本面是不全面的．
为此，在第 ５ 节稳健性分析中改为 ＰＭＩ 进一步分

析结论是否可靠．
上证 ５０ＥＴＦ 期权合约的数据来源于万得

（Ｗｉｎｄ）数据库，时间从它首日上市的 ２０１５ 年２ 月

９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日，约 ４ 年． 在权衡合约的流

动性和样本容量后，设定筛选期权合约的条件：成
交量最大的 ５０ 只和离到期日还剩 １４ 天 ～ １８０ 天

的虚值期权，共有 ２ ９６３ 个合约．
４． ２　 数据描述

表 ２ 计算了原始收益率数据的描述性统计．
为了显示清晰，将原始收益率数据乘以 １００． 结果

显示这些收益率数据具有典型的金融市场数据特

征，即，强烈拒绝 ＪＢ 检验意味着收益率数据呈现

非正态性；拒绝 ＡＤＦ 和 ＰＰ 单位根检验说明收益

率具有平稳性；ＡＲＣＨ 检验则表明收益率中存在

着异方差，适合构建具有波动集聚性质的模型． 图
１ 直观显示了各个收益率的动态过程，子图 Ｇｒａｐｈ
Ａ 和 Ｇｒａｐｈ Ｂ 均显示了收益率的集聚效应，高波动

率出现在 ２００８ 年 ～ ２００９ 年左右，对应着 ２００８ 年

金融危机时期．

—８２— 管　 理　 科　 学　 学　 报 ２０２２ 年 ６ 月

④ 即 Ｒｏｌｌｉｎｇ⁃ｗｉｎｄｏｗ 方法，具体做法是基于过去历史交易数据（如近 １ ０００ 个观测数据，约 ４ 年）计算样本年化标准差，并把该年化标准差

作为波动率代入 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ 公式获得期权价格． 固定 １ ０００ 个最近的观测值，滚动计算年化标准差即可获得一系列的期权价格．



表 ２　 原始数据的描述性统计

Ｔａｂｌｅ ２ Ｄｅｓｃｒｉｐｔｉｖｅ ｓｔａｔｉｓｔｉｃｓ ｏｆ ｒａｗ ｄａｔａ

Ｍｅａｎ Ｓｔｄ． Ｄｅｖ． Ｓｋｅｗｎｅｓｓ Ｋｕｒｔｏｓｉｓ ＪＢ ＬＢＱ（５） ＡＲＣＨ（５） ＡＤＦ（５） ＰＰ（５）

ＥＴＦ５０ ０． ０２９ ２． ９５０ － ０． １９３ ８． ２１９ ４ １５６． ３８１∗∗∗ １３． ３６５∗∗ ２５２． ６５５∗∗∗ － ２５． １５９∗∗∗ － ６１． １５２∗∗∗

Ｓ＆Ｐ５００ ０． ０２３ １． ３５７ － ０． ３６５ １５． ０９１ ２２ ２６５． ９０２∗∗∗ ４９． ３５６∗∗∗ ８７３． ２６８∗∗∗ － ２６． ４２８∗∗∗ － ６６． ７１６∗∗∗

ＰＰＩ（ＣＮ） ０． １１０ ０． ４２６ － １． １６６ ７． ７９１ １９９． ９３５∗∗∗ １５８． ７１９∗∗∗ ５３． １９８∗∗∗ － ４． １１３∗∗∗ － ４． ８１９∗∗∗

ＰＰＩ（ＵＳ） ０． １７２ １． ４８２ － １． ０７６ ６． ９１５ １４０． ５３４∗∗∗ ６５． ７９０∗∗∗ ５１． ８８５∗∗∗ － ５． ３００∗∗∗ － ７． ９３３∗∗∗

ＰＭＩ（ＣＮ） ０． ０１８ ６． １７６ ０． １１３ ７． ０１７ １０８． ６１１∗∗∗ １１． ５０４∗∗ ２２． １３４∗∗∗ － ６． ６５３∗∗∗ － １１． ３６８∗∗∗

ＰＭＩ（ＵＳ） ０． ０３５ １２． ８３３ － ０． ３８７ ４． ２５８ １４． ６３３∗∗∗ １３． ６９９∗∗ ２７． ３７６∗∗∗ － ５． ３４７∗∗∗ － １１． ３７３∗∗∗

注： 该表分别提供了 ＥＴＦ５０ 指数收益率，Ｓ＆Ｐ５００ 指数收益率，中美两国的工业生产指数（ＰＰＩ）和采购经理指数（ＰＭＩ）的描述性统计． ＪＢ

表示正态性的 Ｊａｒｑｕｅ⁃Ｂｅｒａ 检验，原假设是正态的；ＬＢＱ 是自相关检验，原假设是不存在自相关；ＡＲＣＨ 则是 Ｅｎｇｌｅ 异方差检验，原假

设是数据不存在异方差；ＡＤＦ 和 ＰＰ 分别是检验平稳性的增广 Ｄｉｃｋｅｙ⁃Ｆｕｌｌｅｒ 和 Ｐｈｉｌｌｉｐｓ⁃Ｐｅｒｒｏｎ 检验，原假设为数据是非平稳的． 括号

（·）里的数字表示滞后的阶数． 星号∗，∗∗和∗∗∗依次表示在 １０％，５％和 １％的显著性水平下拒绝原假设．

图 １　 原始数据图

Ｆｉｇ． １ Ｔｈｅ ｇｒａｐｈ ｆｏｒ ｔｈｅ ｒａｗ ｄａｔａ

注： 图中依次展示了 ＥＴＦ５０ 指数收益率（频率：日）和 Ｓ＆Ｐ５００ 指数收益率（频率：日），数据区间：２００５ 年２ 月２３ 日 ～ ２０１９ 年２ 月８ 日；中

国和美国的工业生产指数 ＰＰＩ 环比（频率：月），数据区间：２００５ 年 ２ 月 ～ ２０１９ 年 ２ 月；以及财新中国 ＰＭＩ 和美国供应管理协会（ＩＳＭ）

的制造业 ＰＭＩ（频率：月），数据区间：２００５ 年 ９ 月 ～ ２０１９ 年 ２ 月．

　 　 表 ３ 描述 ５０ＥＴＦ 期权的基本情况． 由列看，
把剩余到期日（Ｍ）分为 ４ 个区间，其中剩余到期

日以日历时间（３６５ 天）计算；每个板块（Ｐａｎｅｌ）以
货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ）分为 ６ 个子区间，其中货币性

的度量公式为： ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ ＝ Ｆ ／ Ｋ ，远期价格 Ｆ ＝
Ｓｆ，ｉ，ｔｅｘｐ（ｒｆ × Ｍ） ． 在此分类标准下，表 ３ 依次计算

了每一个子类的期权合约数量，平均期权价格和

基于 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ 模型［１］ 的平均隐含波动率． 从
表 ３ 中的 Ｐａｎｅｌ Ａ 看出，期权合约的剩余到期日

（Ｍ）集中在中期：３０ 天 ～ １５０ 天，约占总合约的

７２％；由行看，货币性小于 ０． ９９ 的合约为 １ ９４４ 个，
占比约为 ６６％． 表明虚值看涨期权数量多于虚值
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表 ３　 期权数据的描述性统计

（２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日）
Ｔａｂｌｅ ３ Ｄｅｓｃｒｉｐｔｉｖｅ ｓｔａｔｉｓｔｉｃｓ ｆｏｒ ｏｐｔｉｏｎ ｄａｔａ
（Ｆｅｂｒｕａｒｙ ９， ２０１５ ～ Ｆｅｂｒｕａｒｙ ８， ２０１９）

　 　 　 Ｍ
Ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ

［１４，３０］ （３０，９０］ （９０，１５０］ （１５０，１８０］ Ａｌｌ

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｎｕｍｂｅｒ ｏｆ ｏｐｔｉｏｎ ｃｏｎｔｒａｃｔｓ
（０，０． ９３］ ８ ２５５ ２３９ １２０ ６２２

（０． ９３，０． ９７］ ５５ ２９５ ２６２ １０４ ７１６
（０． ９７，０． ９９］ ９８ ２４３ １８０ ８５ ６０６
（０． ９９，１． ００］ ９５ １４７ ９７ ３６ ３７５
（１． ００，１． ０１］ ５３ １２１ ８７ ４２ ３０３
（１． ０１，∞ ） ２７ ８０ １４３ ９１ ３４１

Ａｌｌ ３３６ １ １４１ １ ００８ ４７８ ２ ９６３
Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ａｖｅｒａｇｅ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｅｓ

（０，０． ９３］ ０． ０１１ ０． ０１８ ０． ０３１ ０． ０５０ ０． ０２９
（０． ９３，０． ９７］ ０． ０２４ ０． ０３５ ０． ０４６ ０． ０６５ ０． ０４２
（０． ９７，０． ９９］ ０． ０３７ ０． ０４８ ０． ０６８ ０． ０８７ ０． ０５７
（０． ９９，１． ００］ ０． ０４６ ０． ０５８ ０． ０８１ ０． １０４ ０． ０６５
（１． ００，１． ０１］ ０． ０４６ ０． ０６２ ０． ０９４ ０． １１６ ０． ０７６
（１． ０１，∞ ） ０． ０４７ ０． ０６０ ０． ０７６ ０． ０９２ ０． ０７４

Ａｌｌ ０． ０３９ ０． ０４１ ０． ０５８ ０． ０７８ ０． ０５３
Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ａｖｅｒａｇｅ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

（０，０． ９３］ ０． ３０９ ０． ２４４ ０． ２２７ ０． ２２８ ０． ２３５
（０． ９３，０． ９７］ ０． ２６７ ０． １９４ ０． １６６ ０． １７３ ０． １８６
（０． ９７，０． ９９］ ０． ２３３ ０． １７６ ０． １５９ ０． １６６ ０． １７９
（０． ９９，１． ００］ ０． ２０８ ０． １６１ ０． １５３ ０． １６８ ０． １７２
（１． ００，１． ０１］ ０． １５９ ０． １４６ ０． １５５ ０． １６６ ０． １５４
（１． ０１，∞ ） ０． １０１ ０． ０９６ ０． ０８９ ０． ０９９ ０． ０９４

Ａｌｌ ０． ２１１ ０． １８５ ０． １６６ ０． １７１ ０． １７９

注： 该表分别计算了在剩余到期日（Ｍ）和货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ）分
类情况下 ５０ＥＴＦ 期权虚值期权的合约数量，平均期权价格和

平均隐含波动率． 其中，剩余到期日按照日历时间（３６５ 天）
计算；货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ）的计算公式为： ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ ＝ Ｆ ／ Ｋ ，
远期价格 Ｆ ＝ Ｓｆ，ｉ，ｔｅｘｐ（ ｒｆ Ｍ） ．

看跌期权． Ｐａｎｅｌ Ｂ 则反映了期权价格随着剩余到

期日的增加而递增的性质，即平均期权价格从

０. ０３９ 增加到 ０． ０７８． 这现象并不奇怪，因为期权希

腊字母 Ｔｈｅｔａ 已阐明了这种逻辑关系． Ｐａｎｅｌ Ｃ 表明

隐含波动率并不是常数，再次验证了 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ
模型中常数波动率假设在我国衍生品市场也是不

成立的． 具体地，货币性值越小（大），隐含波动率

则表现越大（小），这种反向关系使得隐含波动率

出现假笑（ｓｍｉｒｋ）特征． 这种现象可以被解释为我

国股票市场指数从 ２０１５ 年的 ５ ０００ 多点下跌到

２０１９ 年 ２ ０００ 多点，造成看空的市场情绪，导致投

资者对虚值看涨期权的过度需求，从而推高虚值看

涨期权隐含波动率． 总体上，虽然 ５０ＥＴＦ 期权上市

时间短，但很多数据特征与主流期权品种 （如
Ｓ＆Ｐ５００ 指数期权）类似［４，１１］ ．
４． ３　 模型估计结果

在获得模型参数估计值之前，需要先确定两

个市场权重函数（８）中的滞后阶数 Ｋｄ 和Ｋ ｆ ． 借鉴

Ｅｎｇｌｅ 等［１７］实证结果，先把阶数设定为 ２４，３６，…，
１２０ 等 ９个整数，对应着滞后 ２４ 个月，３６ 个月，…，
１２０ 个月，然后针对每一个整数估计模型并获得

对数似然值，最后对数似然值变得稳定后所对应

的整数被选择为滞后阶数． 如图 ２ 所示，追随市场

的滞后阶数 Ｋ ｆ 为 ９６ 个月，即 ８ 年；主导市场的滞

后阶数 Ｋｄ ＝ ８４ ，即 ７ 年． 另外，如图所示，这些对

数似然值差异很小，说明估计的结果对滞后阶数

的选择是稳健的．
表 ４ 给出了 ５ 个模型的估计结果． 具体地，主

导市场和追随市场的杠杆系数 γｄ 和γｆ 均为正值，
验证了市场中存在着杠杆效应；我国的 γｆ 值约

１６． ８４３ ～ ４６． ４９７，小于美国市场的 γｄ ＝２５３． ８０４ ～
５９４． １５０ ，表明 Ｓ＆Ｐ５００ 的收益率分布具有更强的

左偏性． 这与表 ２ 中的描述结果吻合，即 Ｓ＆Ｐ５００
的偏度为 － ０． ３６５，小于 ５０ＥＴＦ 的 － ０． １９３． 需要

注意的是，加入了期权数据后杠杆系数值高于对

应的仅依靠收益率数据获得估计值，如 ＳｐｉｌｌＭａｃ⁃
ｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）中的 λ ｆ ＝ ２３． ７８０ ，而 Ｓｐｉｌｌ⁃
Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）仅为 １６． ８４３． 这可能是下文

中非单调定价核获得更高定价精度的原因，因为

杠杆效应有助于提高期权定价效率［２，９，１０］ ． 溢出效

应参数 κｆ ＝ ０． １０１ ～ ０． １５１ ，且在 １％的水平下是

显著的． 这说明美国金融市场对我国市场具有正

向溢出效应． 这种影响不仅通过收益率渠道，还会

通过波动率渠道 κｈｆ ，见式（４）和式（７）． 度量波动

持续性（ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ）由 β′
ｉ，ｉ ∈ ｛ｄ，

ｆ｝ 给出，它反映波动率的均值回复（ｍｅａｎ ｒｅｖｅｒ⁃
ｓｉｏｎ）速度，该值越趋近于 １ 意味着回复速度越

慢，反之则越快． 结果显示，所有模型均具有高的

波动持续性，为 ０． ９３８ ～ ０． ９８８． 这也与期权文献

Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［４］一致，他们还发现高波动持续

性能够更好地捕捉波动的集聚效应． 此外，还发现

θｉ，ｉ ∈ ｛ｄ， ｆ｝ 在绝大部分情形下是正值，意味着

更高的通胀率会导致股票市场的更大的震荡，这
与 Ｅｎｇｌｅ 等［１７］的发现相似．

—０３— 管　 理　 科　 学　 学　 报 ２０２２ 年 ６ 月



图 ２　 权重函数（８）中的滞后阶数与对数似然函数的对应关系

Ｆｉｇ． ２ Ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｌａｇ ｏｒｄｅｒ ｉｎ ｅｑｕａｔｉｏｎ （８） ａｎｄ ｔｈｅ ｌｏｇ ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ ｆｕｎｃｔｉｏｎ

　 　 表 ４ 的下半部分还报告了诊断检验． 根据对

数似 然 值、 ＡＩＣ 准 则 和 ＢＩＣ 准 则， ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）模型比其它模型具有更好的

数据拟合效果． 同时，对每个模型的残差进行诊断

分析． 发 现 Ｊａｒｑｕｅ⁃Ｂｅｒａ 统 计 量 和 Ｋｏｌｍｏｇｏｒｏｖ⁃
Ｓｍｉｒｎｏｖ 统计量在 １％显著性水平下拒绝残差为

正态性，但是对照表 ２，相应的统计量值均有大幅

度下降． 异方差检验（ＡＲＣＨ）也出现了类似情况．
图 ３ 显示了各个模型的残差自相关图． 容易观测

到每个模型的残差自相关图落在 ３ 倍标准差内

（虚线），即反映了各个模型能够刻画原始数据中

自相关现象． 以上结果说明所构建的新模型只是

部分地捕捉到数据中的典型特征⑤．
图 ４ 依次给出 ５ 个模型的条件波动率． 容易

观测到，所有模型均显示条件波动率是一个动态

时变过程，且在 ２００８ 年 ～ ２００９ 年和 ２０１５ 年 ～
２０１６ 年处于高位波动，这分别对应着 ２００８ 年 ～
２００９ 年次贷危机和 ２０１５ 年 ～ ２０１６ 年沪指从

５ ０００多点跌至 ２ ０００ 多点的股灾时期． 另外，基于

收益率和期权数据估计的模型 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）和 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）比仅

依赖于收益率的其它 ３ 个模型得到的条件波动率

更加平滑，这是因为采用了平均加权似然函数

所致．

—１３—第 ６ 期 潘志远等： 国际溢出、 国内基本面与期权定价

⑤ 在建模过程中，容易出现模型的样本内拟合效果和其它目标（如期权定价精度和样本外预测等）往往不一致，如 Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［２７］ 研

究结果显示非正态的广义误差分布比正态分布具有更好的拟合效果，但在期权估值时候却表现很差． 与 Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ 等［２７］ 一样，这里

比较关心的是模型的期权定价能力，因此该部分表现只是作为参考． 诚然，样本内拟合和其它目标同时兼得也一直是建模者的追求．



表 ４　 估计结果

Ｔａｂｌｅ ４ Ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ ｒｅｓｕｌｔｓ

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ．

λｄ ３． ０４４∗∗ １． ４５４ ３． ０５２∗∗ １． ４８３

βｄ ０． ７２８∗∗∗ ０． ０１６ ０． ５７７∗∗∗ ０． ０１３

αｄ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

γｄ ２５３． ８０４∗∗∗ １３． ５９２ ５９４． １５０∗∗∗ ９． ０９２

ｍｄ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００

θｄ ０． ０４４ ０． ０３２ ０． ０３３ ０． ０２２

ωｄ ４． ８６８ ８． ５６６ ４． ５８７ ７． ７５１

λ�ｄ １． ４８７ ３． ２５１

φｄ ０． ９５８∗∗ ０． ４４９

λｆ １． ３９６ １． ０７２ １． ３９５ ０． ９７１ １． ３３６ １． ６７３ １． ３９０ １． ０６８ １． ３６０ １． ０７９

κｆ ０． １５１∗∗∗ ０． ０２４ ０． １０１∗∗∗ ０． ０２０

βｆ ０． ９４９∗∗∗ ０． ０１１ ０． ９４５∗∗∗ ０． ００４ ０． ９３５∗∗∗ ０． ００５ ０． ９５７∗∗∗ ０． ００２ ０． ９８４∗∗∗ ０． ００１

αｆ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

γｆ １９． ７１４∗∗ ９． ９７８ ２０． ２６６∗∗∗ ４． １４４ １６． ８４３∗∗∗ ４． ２８８ ４６． ４９７∗∗∗ ５． ４４０ ２３． ７８９∗∗∗ ７． ７２９

κｈｆ ０． ０１７∗∗ ０． ００７ ０． ００２∗∗∗ ０． ００１

ｍｆ ０． ０００ ０． ０００ － ０． ０００ ０． ０００ － ０． ０００∗ ０． ０００ － ０． ００１∗∗∗ ０． ０００ － ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

θｆ ０． ４６４∗∗∗ ０． ０５５ ０． ５２３∗∗∗ ０． ０６０ ０． ６３３∗∗∗ ０． ０２５ － ０． ５２０∗∗∗ ０． ０２７

ωｆ ４． ９８２∗∗∗ １． １５２ ５． ０７０∗∗∗ １． １５７ ６． ４５６∗∗∗ ０． ３１２ ２． ０３３∗∗∗ ０． ０１０

φｆ ０． ９６５∗∗∗ ０． ０１３ ＜ １． ０００∗∗∗ ０． ０２２

β′
ｄ ０． ９６３ ０． ９８８

β′
ｆ ０． ９５３ ０． ９５０ ０． ９３８ ０． ９６２ ０． ９８４

Ｄｉａｇｎｏｓｔｉｃ ｔｅｓｔ

Ｌｏｇ⁃ｌｉｋ １０ １００ １０ １０９ ２２ ２４２ １７ ３４６ ２８ ７３４

ＡＩＣ － ２０ １９０ － ２０ ２０４ － ４４ ４４９ － ３４ ６７７ － ５７ ４３１

ＢＩＣ － ２０ １５９ － ２０ １６１ － ４４ ３４４ － ３４ ６２２ － ５７ ３０９

ＪＢ ｓｔａｔ． ２３５． １５４∗∗∗ ２３９． ２１５∗∗∗ ２２２． ６００∗∗∗ ２３９． ３９１∗∗∗ １ ３０７． ６４０∗∗∗

ＫＳ ｓｔａｔ． ０． ０６８∗∗∗ ０． ０６９∗∗∗ ０． ０６７∗∗∗ ０． ０７９∗∗∗ ０． ０５４∗∗∗

ＬＢＱ（５） ７． ７３１ ７． ８６５ ９． ２４１∗ ７． ６８９ １０． ０２３∗

ＡＲＣＨ（５） ５６． ７５９∗∗∗ ５３． ７６０∗∗∗ ５６． ４７６∗∗∗ ５２． ７５２∗∗∗ １６５． ７６４∗∗∗

注： 该表报告宏观变量为 ＰＰＩ 的模型参数估计值． ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）模型和 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）采用了联合估计法（ｊｏｉｎｔ

ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ），参见第 ４ 节介绍． 其余模型采用拟极大似然方法（ ｑｕａｓｉ⁃ｍａｘｉｍｕｍ ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ） ． 星号∗，∗∗ 和∗∗∗ 依次表示在 １０％，５％和

１％的显著性水平下拒绝原假设． 数据区间：２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．
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图 ３　 追随市场残差序列的自相关图

Ｆｉｇ． ３ Ａｕｔｏｃｏｒｒｅｌａｔｉｏｎ ｇｒａｐｈ ｏｆ ｔｈｅ ｒｅｓｉｄｕａｌ ｆｏｒ ｔｈｅ ｆｏｌｌｏｗｉｎｇ ｍａｒｋｅｔ

图 ４　 追随市场年化条件波动率图

Ｆｉｇ． ４ Ｔｈｅ ｃｏｎｄｉｔｉｏｎａｌ （ａｎｎｕａｌｉｚｅｄ） ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ｆｏｒ ｔｈｅ ｆｏｌｌｏｗｉｎｇ ｍａｒｋｅｔ
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　 　 图 ５ 则给出了国内宏观因素对条件波动率的

冲击影响． 这些子图具有相似的时变趋势，如在

２００８ 年 ～ ２００９ 年附近，由于次贷金融危机，ＰＰＩ

的增长率由高位迅速跌到了最低点 － ３． ４％，由此

降低了对条件波动率的影响． 这说明通货紧缩可

能会降低股票市场的波动性．

图 ５　 宏观经济因素（ＰＰＩ）对条件波动率的冲击图 （τｆ）
Ｆｉｇ． ５ Ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ （τｆ） ｏｆ ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ ｆａｃｔｏｒｓ（ＰＰＩ） ｏｎ ｃｏｎｄｉｔｉｏｎａｌ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

４． ４　 期权定价表现

为了衡量各个模型的期权定价精度，这里选

择基于隐含波动率的均方误（ ｔｈｅ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
ｒｏｏｔ⁃ｍｅａｎ⁃ｓｑｕａｒｅ ｅｒｒｏｒ， ＩＶＲＭＳＥ ） 损 失 函 数．
Ｒｅｎａｕｌｔ［３７］ 讨论了 ＩＶＲＭＳＥ 标准在比较期权定价误

差时的优点，并且随后被广泛采用［４ ，５， ７， １１］ ． ＩＶＲＭＳＥ
的计算公式如下

ＩＶＲＭＳＥ ≡
　

１
Ｎ∑

Ｎ

ｉ ＝ １
（ ＩＶＭＯＤ

ｉ － ＩＶＭＫＴ
ｉ ） ２ （２５）

其中

ＩＶｋ
ｉ ＝ ＢＳＭ －１（Ｃｋ

ｉ ），ｋ ＝ ＭＯＤ，ＭＫＴ （２６）
ＣＭＯＤ

ｉ 和ＣＭＫＴ
ｉ 分别表示基于模型获得的期权价格和

市场交易价格， ＢＳＭ－１（·） 是 Ｂｌａｃｋ⁃Ｓｃｈｏｌｅｓ 模型［１］

的逆运算． 显然地，ＩＶＲＭＳＥ 值越小，意味着对应

的模型具有更高的期权定价精度；反之，期权定价

误差越大．
表 ５ 报告了各个模型的期权定价表现，结果

表明兼顾国际金融市场间的溢出效应和国内基本

面情况的模型定价精度最高，特别是采用了非单

调定价核，即 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）模型

获得最小的 ＩＶＲＭＳＥ 值，达到 ０． ０５３． 剩余模型定

价表现由好到差依次为 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ Ｎｏｎ⁃
ＭＰＫ），Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ），ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）
和 ＲｏｌｌＷｉｎ（ＭＰＫ）模型． 具体地，在其它条件一样

的前提下，具有溢出效应的 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）比 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＰＭＫ）模型的定

价误差降低 １４． ５％，这说明增加国际溢出效应可

以有效提高期权定价的精度；非单调定价核的

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）比单调定价核的 Ｍａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）模型的定价误差降低约 ４７％，这
可能是非单调核模型获得更高的杠杆效应所致

（见表 ４ ），而杠杆效应有助于虚值期权的定

价［２， ９， １０］；引入宏观经济基本面因素后 Ｍａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ） 比基准的 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ） 和

ＲｏｌｌＷｉｎ（ＭＰＫ）模型的定价误差分别下降 ７． ９％
和 ２４． ０％，这与 Ｄｏｒｉｏｎ［５］ 的研究发现接近，他的

平均定价误差下降值为 １８％；不出意外，ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）模型的期权定价表现最差，因为它并没有

考虑方差风险溢价问题［３８］ ．
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具体到 ３ 种细分情况，即按照货币性（ｍｏｎｅｙ⁃
ｎｅｓｓ）、剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分

类． 对于 ３ 个单调核定价模型：ＲｏｌｌＷｉｎ（ＭＰＫ），
ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ （ ＭＰＫ ） 和 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ ＭＰＫ ），
Ｐａｎｅｌ Ｂ 显示 ＩＶＲＭＳＥ 值随着货币性增加而递增，
这说明对深度虚值看跌期权的定价表现变差；
Ｐａｎｅｌ Ｃ 则反映所有模型均很难拟合具有长剩余

到期日（Ｍ）的期权． 以上的这些特征与 Ｃｈｒｉｓｔｏｆ⁃
ｆｅｒｓｅｎ 等［４］基于 Ｓ＆Ｐ５００ 指数期权获得的结果类

似． Ｐａｎｅｌ Ｄ 反映 ＩＶＲＭＳＥ 与隐含波动率（ ＩＶ）反向

关系． 相应的解释是：由表 ３ 中的 Ｐａｎｅｌ Ｃ 知道低

位的隐含波动率对应着虚值看跌期权，再结合表

５ 中 Ｐａｎｅｌ Ｂ 提到虚值看跌期权定价误差偏大，所
以就出现这种反向结果． 而对于 ２ 个非单调核定

价模型：Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ （ ＮｏｎＭＰＫ） 和 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ），定价效率在 ３ 种细分情况下

均出现了 Ｕ 型特征，处在货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ）、剩
余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类中间会

获得更高的定价精度． 该结果与基于非单调定

价核 的 Ｊｕｍｐ⁃ＧＡＲＣＨ 模 型［３９］ 期 权 定 价 结 果

相似．
为了检验期权定价结果的稳健性，论文还计

算了 ＶＷＲＭＳＥ 损失函数式（２１）． 该损失函数也

常被用于评价期权定价的精度（如 Ｃｈｒｉｓｔｏｆｆｅｒｓｅｎ
等［４］）． 表 ６ 提供了 ＶＷＲＭＳＥ 的计算结果． 并不

意外，基于 ＶＷＲＭＳＥ 的排序结果与 ＩＶＲＭＳＥ 一

致． 同时，该排序也对货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ）、剩余到

期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类是稳健的．
表 ５　 基于 ＩＶＲＭＳＥ 的期权定价表现

Ｔａｂｌｅ ５ ＩＶＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＩＶＲＭＳＥ

Ａｌｌ ０． １５４ ０． １２７ ０． １１７ ０． ０６２ ０． ０５３

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ Ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ

（０． ００，０． ９３］ ０． ０９６ ０． ０７８ ０． ０７０ ０． ０７０ ０． ０５７

（０． ９３，０． ９７］ ０． １４５ ０． １１４ ０． １０４ ０． ０５０ ０． ０３６

（０． ９７，０． ９９］ ０． １５０ ０． １１８ ０． １０８ ０． ０４７ ０． ０３６

（０． ９９，１． ００］ ０． １５７ ０． １２１ ０． １１１ ０． ０４５ ０． ０３６

（１． ００，１． ０１］ ０． １７４ ０． １４１ ０． １３１ ０． ０５４ ０． ０４８

（１． ０１，∞ ） ０． ２０４ ０． １７９ ０． １６８ ０． ０８２ ０． ０７９

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ

［１４，３０］ ０． １２６ ０． ０９７ ０． ０９２ ０． ０６３ ０． ０６１

（３０，９０］ ０． １４６ ０． １１５ ０． １０７ ０． ０６１ ０． ０４９

（９０，１５０］ ０． １６６ ０． １４０ ０． １２９ ０． ０５９ ０． ０５０

（１５０，１８０］ ０． １６３ ０． １４２ ０． １３１ ０． ０６９ ０． ０６１

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

（０． ００，０． １４］ ０． ２２０ ０． １８４ ０． １７２ ０． ０７７ ０． ０７１

（０． １４，０． １８］ ０． １５７ ０． １２３ ０． １１２ ０． ０４０ ０． ０２２

（０． １８，０． ２２］ ０． １１３ ０． ０９２ ０． ０８３ ０． ０２９ ０． ０２１

（０． ２２，∞ ） ０． ０６３ ０． ０５４ ０． ０４８ ０． ０７３ ０． ０６２

注： 该表报告了基于表 ４ 结果计算的 ＩＶＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个

模型的 ＩＶＲＭＳＥ 值，见式（２５）． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确． 期权数据区间：２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．
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表 ６　 基于 ＶＷＲＭＳＥ 的期权定价表现

Ｔａｂｌｅ ６ ＶＷＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＶＷＲＭＳＥ

Ａｌｌ ０． １５９ ０． １２６ ０． １１５ ０． ０４９ ０． ０３９

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ Ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ

（０． ００，０． ９３］ ０． １２７ ０． １００ ０． ０８９ ０． ０５２ ０． ０４４

（０． ９３，０． ９７］ ０． １８１ ０． １４１ ０． １２９ ０． ０５３ ０． ０３８

（０． ９７，０． ９９］ ０． １６３ ０． １３０ ０． １１９ ０． ０４９ ０． ０３７

（０． ９９，１． ００］ ０． １６４ ０． １２９ ０． １１８ ０． ０４７ ０． ０３９

（１． ００，１． ０１］ ０． １６２ ０． １３０ ０． １１９ ０． ０４７ ０． ０３９

（１． ０１，∞ ） ０． １５２ ０． １２４ ０． １１３ ０． ０４４ ０． ０３７

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ

［１４，３０］ ０． １０９ ０． ０７３ ０． ０６７ ０． ０５０ ０． ０４５

（３０，９０］ ０． １５６ ０． １１７ ０． １０７ ０． ０４７ ０． ０３６

（９０，１５０］ ０． １７５ ０． １４３ ０． １３０ ０． ０５０ ０． ０３７

（１５０，１８０］ ０． １５９ ０． １３５ ０． １２３ ０． ０５４ ０． ０４５

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

（０． ００，０． １４］ ０． ２１７ ０． １７２ ０． １５８ ０． ０５５ ０． ０４５

（０． １４，０． １８］ ０． １６９ ０． １３０ ０． １１９ ０． ０４５ ０． ０２２

（０． １８，０． ２２］ ０． １２９ ０． １０４ ０． ０９４ ０． ０２８ ０． ０１９

（０． ２２，∞ ） ０． ０７１ ０． ０６１ ０． ０５２ ０． ０５８ ０． ０５１

　 注： 该表报告了基于表 ４ 结果计算的 ＶＷＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每

个模型的 ＶＷＲＭＳＥ 值，见式（２１）．其值越小，则意味着模型的期权定价越准确．期权数据区间： ２０１５ 年 ２ 月９ 日 ～２０１９ 年２ 月８ 日．

５　 稳健性分析

５． １　 改变代理宏观变量的分析

正如前面提到，仅用 ＰＰＩ 数据代表宏观基本

面是不充分的． 为此，稳健性分析中还选取了采购

经理指数代理宏观基本面． 采购经理指数（ＰＭＩ）
由于其对经济增长率（ＧＤＰ）具有良好的预测能

力，通常被选取为经济基本状况的代理变量［４０］ ．
具体地，选取中国财新制造业 ＰＭＩ（原汇丰制造业

ＰＭＩ）数据和美国供应管理协会（ ＩＳＭ）的制造业

ＰＭＩ 数据分别代理中国和美国的宏观基本面，依
次记 ＰＭＩ（ＣＮ）和 ＰＭＩ（ＵＳ）． 由于财新中国 ＰＭＩ
指数始于 ２００５ 年 ９ 月公布，因此，ＰＭＩ（ＣＮ）指数

的时间区间为 ２０１５ 年 ９ 月 ～ ２０１９ 年 ２ 月，共

１６２ 个月度观测值． 数据来源于万得（Ｗｉｎｄ）数据

库． 表 ２ 描述了 ＰＭＩ（ＣＮ）和 ＰＭＩ（ＵＳ）的数据特

征． 容易观测到 ＰＭＩ 数据的标准差大于对应的工

业生产指数（ＰＰＩ），图 １ 也直观反映了 ＰＭＩ 数据

波动的激烈程度． 此外，ＰＭＩ 指数也是非正态的和

平稳的，这和 ＰＰＩ 数据类似．
表 ７ 是基于宏观数据为 ＰＭＩ 的模型估计结

果． 与预期一样，该表估计的结果与基于 ＰＰＩ 数据

估计的表 ４ 相似． 如增加了期权数据的杠杆系数

（ γｉ，ｉ ∈ ｛ｄ， ｆ｝ ）值比对应的仅依赖收益率的杠

杆系数值大． 波动也表现很强的持续性，即 β′
ｉ，ｉ∈

｛ｄ， ｆ｝ 在 ０． ９５ 附近． 参数 θｉ ＞ ０，ｉ∈｛ｄ， ｆ｝ 且在

５％显著性水平下是显著的，这说明宏观变量对波

动率有显著的正冲击．

—６３— 管　 理　 科　 学　 学　 报 ２０２２ 年 ６ 月



表 ７　 估计结果（宏观变量：ＰＭＩ）

Ｔａｂｌｅ ７ Ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ ｒｅｓｕｌｔｓ （ｍａｃｒｏ ｖａｒｉａｂｌｅ： ＰＭＩ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＭＰＫ）
ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ

（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ． Ｅｓｔｉｍａｔｅ Ｓ． Ｅ．

λｄ ２． ４４６∗ １． ４５４ ２． ４４５ １． ５６９

βｄ ０． ７３８∗∗∗ ０． ０１４ ０． ６５８∗∗∗ ０． ０１７

αｄ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

γｄ ２４９． ６６０∗∗∗ １３． ７９７ ４０２． ５４０∗∗∗ １０． ５８１

ｍｄ － ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００

θｄ ０． ０７６∗∗∗ ０． ０１０ ０． ０５０∗∗∗ ０． ００８

ωｄ ４． ６００∗∗∗ ０． ８６８ ４． ５４７∗∗∗ ０． ９３１

λ�ｄ １． ４９８ ３． ８６１

φｄ ０． ９４５∗∗∗ ０． １５０

λｆ １． ５５０∗∗ ０． ７５７ １． ５４８ ０． ９９０ １． ５３０ １． ８４２ １． ５４４ １． ０６４ １． ５１７ １． ０８３

κｆ ０． １４３∗∗∗ ０． ０２５ － ０． １１４∗∗∗ ０． ０１７

βｆ ０． ９４９∗∗∗ ０． ０１０ ０． ９４３∗∗∗ ０． ００４ ０． ９３１∗∗∗ ０． ００６ ０． ９５０∗∗∗ ０． ００２ ０． ９８３∗∗∗ ０． ００１

αｆ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００ ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

γｆ １８． １９７∗ １０． ２３８ １８． ６１２∗∗∗ ３． ８４７ １８． １５０∗∗∗ ４． １８８ ３７． １１６∗∗∗ ５． ０４２ ２０． ９１４∗∗∗ ７． ２８２

κｈｆ ０． ０４０∗∗∗ ０． ０１０ ０． ００４∗∗∗ ０． ００１

ｍｆ ０． ０００ ０． ０００ － ０． ０００ ０． ０００ － ０． ０００ ０． ０００ － ０． ００１∗∗∗ ０． ０００ － ０． ０００∗∗∗ ０． ０００

θｆ ０． ２２７∗∗∗ ０． ０４７ ０． １５６∗∗ ０． ０７０ ０． ５８９∗∗∗ ０． ０３８ ０． ３０５∗∗∗ ０． ０２８

ωｆ ４． ７５７∗∗∗ １． ２９７ ４． ７１９∗ ２． ８５３ ５． ６６５∗∗∗ ０． ３３７ ３． １０８∗∗∗ ０． ２８８

φｆ ０． ９３６∗∗∗ ０． ０１４ ０． ９９９∗∗∗ ０． ０２１

β′
ｄ ０． ９６２ ０． ９７９

β′
ｆ ０． ９５３ ０． ９４７ ０． ９３５ ０． ９５４ ０． ９８４

Ｄｉａｇｎｏｓｔｉｃ ｔｅｓｔ

Ｌｏｇ⁃ｌｉｋ ９ ６４６ ９ ６４６ ２１ ２０４ １６ ７９５ ２７ ８０６

ＡＩＣ － １９ ２８２ － １９ ２７７ － ４２ ３７４ － ３３ ５７３ － ５５ ５７６

ＢＩＣ － １９ ２５２ － １９ ２３４ － ４２ ２６９ － ３３ ５１９ － ５５ ４５４

ＪＢ ｓｔａｔ． ２１３． ２６１∗∗∗ １９８． ２３３∗∗∗ ２１４． ３１８∗∗∗ １９６． ７９６∗∗∗ １ ２８０． ４９２∗∗∗

ＫＳ ｓｔａｔ． ０． ０６９∗∗∗ ０． ０６４∗∗∗ ０． ０６７∗∗∗ ０． ０８０∗∗∗ ０． ０４８∗∗∗

ＬＢＱ（５） ７． ７１７ ８． １４７ ９． ３４３∗ ８． ２１８ ８． ９８９

ＡＲＣＨ（５） ５６． ６８１∗∗∗ ５６． ８１５∗∗∗ ６７． ０８６∗∗∗ ５４． ８２０∗∗∗ １４５． ８２２∗∗∗

注： 该表报告宏观变量为 ＰＭＩ 的参数估计值． ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）模型和 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）采用了联合估计法（ ｊｏｉｎｔ

ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ），参见第 ４ 节介绍，其余模型采用拟极大似然方法（ ｑｕａｓｉ⁃ｍａｘｉｍｕｍ ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ） ． 星号∗，∗∗ 和∗∗∗ 依次表示在 １０％，５％和

１％的显著性水平下拒绝原假设． 数据区间：２００５ 年 １０ 月 ３ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．

　 　 基于 ＰＭＩ 数据，表 ８ 和表 ９ 依次报告了

ＩＶＲＭＳＥ 和 ＶＷＲＭＳＥ 为准则的期权定价表现． 结
果显示这些模型的期权定价表现与基于 ＰＰＩ 数据

一致：ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ） 的定价误差

小于 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）值，反映了具有溢

出效应的模型优于其它模型；非单调定价核在

期权定价中扮演着重要角色，即体现在 Ｍａｃｒｏ⁃

ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）的定价误差小于 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）；最后，考虑了宏观基本面对波动率的冲

击也 能 改 善 定 价 能 力， 这 从 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）的定价误差小于 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ（ＭＰＫ） 和

ＲｏｌｌＷｉｎ（ＭＰＫ）所反映． 因此，宏观数据的改变并

没有颠覆已获得的结论，可见已有的结论是稳

健的．

—７３—第 ６ 期 潘志远等： 国际溢出、 国内基本面与期权定价



表 ８　 基于 ＩＶＲＭＳＥ 的期权定价表现（宏观变量：ＰＭＩ）
Ｔａｂｌｅ ８ ＩＶＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ （ｍａｃｒｏ ｖａｒｉａｂｌｅ： ＰＭＩ）

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＩＶＲＭＳＥ

Ａｌｌ ０． １５４ ０． １２７ ０． １１０ ０． ０５９ ０． ０５５

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ Ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ

（０． ００，０． ９３］ ０． ０９６ ０． ０７８ ０． ０６４ ０． ０６８ ０． ０５８

（０． ９３，０． ９７］ ０． １４５ ０． １１５ ０． ０９７ ０． ０４４ ０． ０４１

（０． ９７，０． ９９］ ０． １５０ ０． １１９ ０． １０１ ０． ０４２ ０． ０４０

（０． ９９，１． ００］ ０． １５７ ０． １２２ ０． １０５ ０． ０４３ ０． ０４０

（１． ００，１． ０１］ ０． １７４ ０． １４２ ０． １２４ ０． ０５４ ０． ０５１

（１． ０１，∞ ） ０． ２２７ ０． ２０６ ０． １８６ ０． ０９８ ０． １０１

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ

［１４，３０］ ０． １２６ ０． ０９７ ０． ０８６ ０． ０６４ ０． ０６３

（３０，９０］ ０． １４６ ０． １１５ ０． １００ ０． ０５５ ０． ０５２

（９０，１５０］ ０． １６６ ０． １４１ ０． １２１ ０． ０５８ ０． ０５３

（１５０，１８０］ ０． １６３ ０． １４３ ０． １２４ ０． ０６６ ０． ０６４

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

（０． ００，０． １４］ ０． ２２１ ０． １８５ ０． １６６ ０． ０７５ ０． ０７５

（０． １４，０． １８］ ０． １５７ ０． １２４ ０． １０４ ０． ０２２ ０． ０２３

（０． １８，０． ２２］ ０． １１３ ０． ０９３ ０． ０７３ ０． ０３０ ０． ０２４

（０． ２２，∞ ） ０． ０６３ ０． ０５４ ０． ０４１ ０． ０７２ ０． ０６４

注： 该表报告了基于表 ７ 结果计算的 ＩＶＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每
个模型的 ＩＶＲＭＳＥ 值，见式（２５）．其值越小，则意味着模型的期权定价越准确．期权数据区间：２０１５ 年２ 月９ 日 ～２０１９ 年２ 月８ 日．

表 ９　 基于 ＶＷＲＭＳＥ 的期权定价表现（宏观变量：ＰＭＩ）
Ｔａｂｌｅ ９ ＶＷＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ （ｍａｃｒｏ ｖａｒｉａｂｌｅ： ＰＭＩ）

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＶＷＲＭＳＥ
Ａｌｌ ０． １５９ ０． １２７ ０． １０７ ０． ０４６ ０． ０４３

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ
（０． ００，０． ９３］ ０． １２７ ０． １０１ ０． ０７９ ０． ０５１ ０． ０４５
（０． ９３，０． ９７］ ０． １８１ ０． １４２ ０． １２１ ０． ０４６ ０． ０４３
（０． ９７，０． ９９］ ０． １６３ ０． １３１ ０． １１２ ０． ０４４ ０． ０４２
（０． ９９，１． ００］ ０． １６４ ０． １２９ ０． １１２ ０． ０４６ ０． ０４３
（１． ００，１． ０１］ ０． １６２ ０． １３１ ０． １１３ ０． ０４６ ０． ０４３
（１． ０１，∞ ） ０． １４２ ０． １２０ ０． １００ ０． ０４１ ０． ０３９

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ
［１４，３０］ ０． １０９ ０． ０７３ ０． ０６２ ０． ０４９ ０． ０４８
（３０，９０］ ０． １５６ ０． １１８ ０． １００ ０． ０４２ ０． ０４０
（９０，１５０］ ０． １７５ ０． １４４ ０． １２２ ０． ０４８ ０． ０４２
（１５０，１８０］ ０． １５９ ０． １３７ ０． １１５ ０． ０４９ ０． ０４８

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
（０． ００，０． １４］ ０． ２１７ ０． １７３ ０． １５２ ０． ０５３ ０． ０５１
（０． １４，０． １８］ ０． １７０ ０． １３２ ０． １１１ ０． ０２６ ０． ０２６
（０． １８，０． ２２］ ０． １２９ ０． １０５ ０． ０８２ ０． ０２７ ０． ０２２
（０． ２２，∞ ） ０． ０７１ ０． ０６０ ０． ０４４ ０． ０５８ ０． ０５３

注： 该表报告了基于表 ７ 结果计算的 ＶＷＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个
模型的 ＶＷＲＭＳＥ 值，见式（２１） ． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确． 期权数据区间：２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．

—８３— 管　 理　 科　 学　 学　 报 ２０２２ 年 ６ 月



５． ２　 改变样本区间的分析

为了防止由于采用了特殊时间段数据而获得

有利的结论问题，即数据挖掘（ｄａｔａ ｍｉｎｉｎｇ），因此

需要在改变样本区间后再评估各个模型的期权定

价能力． 具体做法是，把原估计区间缩短 １ 年，即
由原来的 ２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日变

为 ２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日． 相应的，
期权数据由 ２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日

（４ 年）变为 ２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日

（３ 年）． 这种样本区间选取主要考虑了我国上市

的期权合约数量逐年增加的特点，即前 ３ 年的期

权合约数为１ ７２４ 张，而仅第４ 年就有１ ２３９ 张．这相

当于大致把总的 ２ ９６３ 张期权合约数一分为二．
表 １０ 和表 １１ 计算了子样本区间在 ２０１５ 年

２ 月９ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日期权定价表现⑥． 容易

观测到与基于全样本的期权表现（表 ５ 和表 ６）相
一致，再次验证了结论的可靠性．
５． ３　 样本外定价能力分析

由于样本内拟合效果与样本外的表现没有必

然的联系，所以还需进一步观察模型的样本外表

现． 为此，基于 ５． ２ 节的区间划分，把区间 ２００５ 年

２ 月２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日的子样本作为训练数

据，用于估计模型参数，而 ２０１８ 年 ２ 月 ９ 日 ～
２０１９ 年２ 月 ８ 日的期权数据用于样本外分析． 具体

操作如下：基于训练数据，先估计出每个模型的参

数，然后通过波动的动态过程获得样本外的条件方

差，如在 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）模型中，利
用式（１５）即可外推获得样本外方差． 需要注意的

是，在这里没有采用滚动窗方法获得每个模型的预

测方差，主要原因在于引入了期权数据后的模型估

计非常耗时（ｔｉｍｅ ｃｏｎｓｕｍｉｎｇ）． 最后只能选择伪样本

外分析（ｐｓｅｕｄｏ⁃ｏｕｔ⁃ｏｆ⁃ｓａｍｐｌｅ ａｎａｌｙｓｉｓ）． 该方法在期

权定价文献［５， ３１］和波动率预测文献［１７］被广泛使用．
表 １２ 和表 １３ 分别计算了样本外的 ＩＶＲＭＳＥ

和 ＶＷＲＭＳＥ 的损失值． 容易看出，无论是基于

ＩＶＲＭＳＥ 准则，还是基于 ＶＷＲＭＳＥ 准则，每个模

型的定价表现排序与表 ５ 和表 ６ 相一致． 进一步

说明了所获的结论是稳健的．
表 １０　 基于 ＩＶＲＭＳＥ 的期权定价表现

Ｔａｂｌｅ １０ ＩＶＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ
ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＩＶＲＭＳＥ
Ａｌｌ ０． １８３ ０． １５０ ０． １３９ ０． ０５３ ０． ０４６

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ
（０． ００，０． ９３］ ０． １３４ ０． １０７ ０． ０９９ ０． ０７５ ０． ０７４
（０． ９３，０． ９７］ ０． １７２ ０． １３７ ０． １２６ ０． ０４５ ０． ０２９
（０． ９７，０． ９９］ ０． １７３ ０． １３９ ０． １２７ ０． ０４２ ０． ０２８
（０． ９９，１． ００］ ０． １８０ ０． １４２ ０． １３１ ０． ０３７ ０． ０３０
（１． ００，１． ０１］ ０． １９６ ０． １６１ ０． １５０ ０． ０４５ ０． ０４３
（１． ０１，∞ ） ０． ２４７ ０． ２２１ ０． ２０８ ０． ０８２ ０． ０７９

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ
［１４，３０］ ０． １７５ ０． １２４ ０． １１７ ０． ０５３ ０． ０４３
（３０，９０］ ０． １７９ ０． １３７ ０． １２８ ０． ０４８ ０． ０３９
（９０，１５０］ ０． １８６ ０． １５９ ０． １４６ ０． ０５１ ０． ０４２
（１５０，１８０］ ０． １８６ ０． １６２ ０． １５０ ０． ０６６ ０． ０６４

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
（０． ００，０． １４］ ０． ２２１ ０． １８４ ０． １７１ ０． ０５１ ０． ０４９
（０． １４，０． １８］ ０． １６１ ０． １２６ ０． １１５ ０． ０４２ ０． ０１９
（０． １８，０． ２２］ ０． １１９ ０． ０９５ ０． ０８８ ０． ０４３ ０． ０４０
（０． ２２，∞ ） ０． ０９５ ０． ０８２ ０． ０７６ ０． １１８ ０． １０８

注：该表基于子区间（２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日）数据估计结果来计算的 ＩＶＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期
日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个模型的 ＩＶＲＭＳＥ 值，见式（２５） ． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确． 期权数据区
间：２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日．

—９３—第 ６ 期 潘志远等： 国际溢出、 国内基本面与期权定价

⑥ 新区间（２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～２０１８ 年 ２ 月 ８ 日）的参数估计结果与表 ４ 相近，为了节约版面，这里没有给出，感兴趣的读者可向作者索取．



表 １１　 基于 ＶＷＲＭＳＥ 的期权定价表现

Ｔａｂｌｅ １１ ＶＷＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｐｔｉｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＶＷＲＭＳＥ
Ａｌｌ ０． １９４ ０． １５５ ０． １４３ ０． ０４３ ０． ０３４

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ
（０． ００，０． ９３］ ０． １８１ ０． １３９ ０． １２７ ０． ０６２ ０． ０５７
（０． ９３，０． ９７］ ０． ２１７ ０． １７２ ０． １５７ ０． ０４５ ０． ０２９
（０． ９７，０． ９９］ ０． １８９ ０． １５３ ０． １４０ ０． ０４１ ０． ０２９
（０． ９９，１． ００］ ０． １８９ ０． １５１ ０． １３９ ０． ０３７ ０． ０３１
（１． ００，１． ０１］ ０． １８７ ０． １５２ ０． １４０ ０． ０３３ ０． ０２８
（１． ０１，∞ ） ０． １７２ ０． １４６ ０． １３３ ０． ０３５ ０． ０３２

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ
［１４，３０］ ０． １６６ ０． １１０ ０． １０３ ０． ０３６ ０． ０２３
（３０，９０］ ０． １９７ ０． １４７ ０． １３６ ０． ０３９ ０． ０２８
（９０，１５０］ ０． ２００ ０． １６７ ０． １５３ ０． ０４３ ０． ０３２
（１５０，１８０］ ０． １８３ ０． １５７ ０． １４４ ０． ０５２ ０． ０４８

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
（０． ００，０． １４］ ０． ２２８ ０． １８４ ０． １６９ ０． ０３６ ０． ０３３
（０． １４，０． １８］ ０． １７７ ０． １３９ ０． １２７ ０． ０４１ ０． ０１５
（０． １８，０． ２２］ ０． １３８ ０． １１１ ０． １０２ ０． ０３６ ０． ０３１
（０． ２２，∞ ） ０． １００ ０． ０８７ ０． ０７９ ０． ０９７ ０． ０８９

注：该表基于子区间（２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日）数据估计结果来计算的 ＶＷＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩余到期

日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个模型的 ＶＷＲＭＳＥ 值，见式（２１） ． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确． 期权数据

区间：２０１５ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日．
表 １２　 基于 ＩＶＲＭＳＥ 的样本外期权定价表现

Ｔａｂｌｅ １２ ＩＶＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｕｔ⁃ｏｆ⁃ｓａｍｐｌｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＩＶＲＭＳＥ
Ａｌｌ ０． １０１ ０． ０９３ ０． ０８６ ０． ０５０ ０． ０４４

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ
（０． ００，０． ９３］ ０． ０７２ ０． ０６２ ０． ０５４ ０． ０４９ ０． ０３９
（０． ９３，０． ９７］ ０． ０７７ ０． ０６７ ０． ０５８ ０． ０４５ ０． ０４２
（０． ９７，０． ９９］ ０． ０８０ ０． ０６６ ０． ０５８ ０． ０３３ ０． ０２５
（０． ９９，１． ００］ ０． ０８５ ０． ０６８ ０． ０６０ ０． ０３８ ０． ０２５
（１． ００，１． ０１］ ０． １０５ ０． １００ ０． ０９２ ０． ０５９ ０． ０５７
（１． ０１，∞ ） ０． １９７ ０． １９６ ０． １８６ ０． ０７５ ０． ０７２

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ
［１４，３０］ ０． ０９９ ０． ０９０ ０． ０８５ ０． ０６０ ０． ０６５
（３０，９０］ ０． ０９５ ０． ０８９ ０． ０８１ ０． ０４０ ０． ０３６
（９０，１５０］ ０． １１０ ０． ０９９ ０． ０９０ ０． ０６０ ０． ０３９
（１５０，１８０］ ０． １０３ ０． １０３ ０． ０９２ ０． ０４１ ０． ０３６

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
（０． ００，０． １４］ ０． ２１９ ０． ２１７ ０． ２０７ ０． ０７４ ０． ０７３
（０． １４，０． １８］ ０． １３９ ０． １２９ ０． １１９ ０． ０５６ ０． ０５３
（０． １８，０． ２２］ ０． １０６ ０． ０９２ ０． ０８２ ０． ０４３ ０． ０３４
（０． ２２，∞ ） ０． ０５８ ０． ０５１ ０． ０４３ ０． ０４７ ０． ０４０

注： 该表基于子区间（２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日）数据估计结果来计算样本外的 ＩＶＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），剩
余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个模型的 ＩＶＲＭＳＥ 值，见式（２５） ． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确． 期权

数据区间：２０１８ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．
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表 １３　 基于 ＶＷＲＭＳＥ 的样本外期权定价表现
Ｔａｂｌｅ １３ ＶＷＲＭＳＥ⁃ｂａｓｅｄ ｏｕｔ⁃ｏｆ⁃ｓａｍｐｌｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）

ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ）

Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＮｏｎＭＰＫ）

Ｐａｎｅｌ Ａ： Ｏｖｅｒａｌｌ ＶＷＲＭＳＥ

Ａｌｌ ０． １６１ ０． １５２ ０． １４７ ０． ０４２ ０． ０３４

Ｐａｎｅｌ Ｂ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ

（０． ００， ０． ９３］ ０． ０９３ ０． ０７９ ０． ０６７ ０． ０４９ ０． ０３６

（０． ９３， ０． ９７］ ０． ０８７ ０． ０７６ ０． ０６６ ０． ０４５ ０． ０４０

（０． ９７， ０． ９９］ ０． ０８６ ０． ０７３ ０． ０６４ ０． ０３４ ０． ０２９

（０． ９９， １． ００］ ０． ０９０ ０． ０７３ ０． ０６５ ０． ０４０ ０． ０２８

（１． ００， １． ０１］ ０． ３５３ ０． ３４６ ０． ３４３ ０． ０３５ ０． ０３７

（１． ０１， ∞ ） ０． ２９２ ０． ２８３ ０． ２７９ ０． ０３０ ０． ０２６

Ｐａｎｅｌ Ｃ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｍａｔｕｒｉｔｙ

［１４， ３０］ ０． ２３２ ０． ２２３ ０． ２２１ ０． ０５１ ０． ０５１

（３０， ９０］ ０． １２２ ０． １１３ ０． １０６ ０． ０３４ ０． ０３０

（９０， １５０］ ０． １７７ ０． １６６ ０． １６０ ０． ０５１ ０． ０２９

（１５０， １８０］ ０． １０２ ０． ０９６ ０． ０８６ ０． ０３３ ０． ０２５

Ｐａｎｅｌ Ｄ： Ｓｏｒｔｅｄ ｂｙ ｉｍｐｌｉｅｄ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ

（０． ００， ０． １４］ ０． ２９８ ０． ２８９ ０． ２８６ ０． ０２９ ０． ０２６

（０． １４， ０． １８］ ０． ３０２ ０． ２９１ ０． ２８６ ０． ０３０ ０． ０２７

（０． １８， ０． ２２］ ０． １４９ ０． １３２ ０． １２３ ０． ０３９ ０． ０２９

（０． ２２， ∞ ） ０． １０２ ０． ０９５ ０． ０９０ ０． ０４６ ０． ０３８

注： 该表基于子区间（２００５ 年 ２ 月 ２３ 日 ～ ２０１８ 年 ２ 月 ８ 日）数据估计结果来计算样本外的 ＶＷＲＭＳＥ 损失值． 按照货币性（ｍｏｎｅｙｎｅｓｓ），
剩余到期日（Ｍ）和隐含波动率（ ＩＶ）的分类计算了每个模型的 ＶＷＲＭＳＥ 值，见式（２１） ． 其值越小，则意味着模型的期权定价越准确．
期权数据区间：２０１８ 年 ２ 月 ９ 日 ～ ２０１９ 年 ２ 月 ８ 日．

６　 结束语

结合金融市场存在的典型事实，构建了一个

新的两市场综合模型（ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ ｍｏｄｅｌ），
并把它应用到期权定价领域． 在两市场综合模型

中，设定其中一个主导市场对另一个追随市场产

生溢出影响；在两市场中还考虑了本国的宏观经

济基本面影响，以便有效连接商业经济周期和股

票市 场 波 动 率 之 间 的 关 系． 由 于 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃
ＧＡＲＣＨ 模型具有仿射（ ａｆｆｉｎｅ）结构，在非单调定

价核（ｎｏｎ⁃ｍｏｎｏｔｏｎｉｃ ｐｒｉｃｉｎｇ ｋｅｒｎｅｌ）的假设前提下，
推导出了欧式期权价格的封闭解，方便实证计算．
新的研究框架适合于分析新兴市场的期权衍生产

品定价问题，这是因为新兴市场除了受本国宏观

经济基本面影响外，还会受发达国家资本市场的

冲击［２２ － ２５］ ．
在实证方面，基于上证 ５０ＥＴＦ 期权数据，全面

比较了新模型和竞争模型的期权定价能力表现．

结果显示：基于 ＩＶＲＭＳＥ 损失准则，在其它条件保

持不变的前提下，允许存在溢出效应的两市场综

合模型 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ）比单市场模

型 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ（ＮｏｎＭＰＫ） 的定价误差降低了

１４． ５％，这说明考虑溢出效应可以有效提高期权定

价的精度；考虑宏观基本面因素的 Ｍａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ
（ＭＰＫ） 比传统的 ＨＮ⁃ＧＡＲＣＨ （ＭＰＫ） 和 ＲｏｌｌＷｉｎ
（ＭＰＫ）的定价误差分布降低了 ７． ９％和 ２４． ０％．
这与 Ｄｏｒｉｏｎ［５］的研究结果相近，他发现宏观因素

能够降低期权定价误差约 １８％． 另外，结果还显示

非单调定价核比单调的定价核获得更高的定价精

度． 这可能是因为在估计非单调定价核模型的时

候，引入了期权数据从而获得更高的杠杠效应值，
进而提高期权定价效率［２， ９， １０］ ． 以上的结论对另

外的损失函数评价标准 ＶＷＲＭＳＥ、不同的宏观基

本面代理变量、改变研究样本区间和样本外定价

能力分析均是稳健的． 因此，兼顾国际市场间的溢

出机制和国内宏观经济基本面的影响，可以提高

期权定价的精度，带来相应的经济价值．

—１４—第 ６ 期 潘志远等： 国际溢出、 国内基本面与期权定价
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附录：
命题 １ 的证明　 如果等价鞅测度（ＥＭＭ）存在，那么追随市场的资产期望收益率在 ｔ 期中的 ｉ 时刻至 ｉ ＋ １ 时刻必须等于

无风险利率⑦

ＥＱ
ｉ，ｔ

Ｓｆ，ｉ＋１，ｔ

Ｓｆ，ｉ，ｔ
[ ]≡ ｅｘｐ（ ｒｆ） （Ａ１）

利用追随市场模型设定（４）和定价核（９），有

ＥＱ
ｉ，ｔ

Ｓｆ，ｉ＋１，ｔ

Ｓｆ，ｉ，ｔ
[ ] ＝ Ｅｉ，ｔ Ｚｉ＋１，ｔｅｘｐ ( ｒｆ ＋ λ�ｄ －

κ２
ｆ

２( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ λｆ －
１
２( )ｈｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ κｆ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚｆ，ｉ＋１，ｔ )[ ]

＝
ｅｘｐ ｒｆ ＋ λ�ｄ －

κ２
ｆ

２( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ λｆ －
１
２( )ｈｆ，ｉ＋１，ｔ( )

Ｅｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔ ｚ２ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ２，ｆ，ｉ＋１，ｔ ｚ２ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｆ，ｉ＋１，ｔ ｚｆ，ｉ＋１，ｔ）］
×

　 Ｅｉ，ｔ［ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔ ｚ２ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ κｆ） ｚｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ２，ｆ，ｉ＋１，ｔ ｚ２ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｖ１，ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ １） ｚｆ，ｉ＋１，ｔ］

＝ ｅｘｐ（ ｒｆ） × ｅｘｐ λ�ｄ －
κ２

ｆ

２ ＋
２ ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ κｆ ＋ κ２

ｆ

２（１ － ２ ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔｈｄ，ｉ＋１，ｔ）
( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ( )×

　 ｅｘｐ λｆ －
１
２ ＋

２ ｖ１，ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ １
２（１ － ２ ｖ２，ｆ，ｉ＋１，ｔｈｆ，ｉ＋１，ｔ）

( )ｈｆ，ｉ＋１，ｔ( )
＝ ｅｘｐ（ ｒｆ） （Ａ２）

在上式计算过程中，多次利用了一个事实 Ｅ［ｅｘｐ（ａｚ２ ＋ ２ａｂｚ）］ ＝ ｅｘｐ（ － １
２ ｌｎ（１ － ２ａ） ＋ ２ ａ２ ｂ２

１ － ２ａ） ，其中 ｚ服从标准正态分

布． 条件方差过程始终保持正值： ｈｆ，ｉ＋１，ｔ，ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＞ ０ ，为了使得最后一个等式成立以满足条件（Ａ１），则令

—４４— 管　 理　 科　 学　 学　 报 ２０２２ 年 ６ 月

⑦　 为了节省篇幅，这里只证明追随市场的等价鞅测度需要满足的条件，而主导市场的情况可以视为追随市场的一种特殊情况，故略去． 下文

命题 ２ 和命题 ３ 的证明也如此．



λ�ｄ －
κ２

ｆ

２ ＋
２ ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ κｆ ＋ κ２

ｆ

２（１ － ２ ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔｈｄ，ｉ＋１，ｔ）
＝ ０

λｆ －
１
２ ＋

２ ｖ１，ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ １
２（１ － ２ ｖ２，ｆ，ｉ＋１，ｔｈｆ，ｉ＋１，ｔ）

＝ ０ （Ａ３）

同理，在主导市场模型也满足条件ＥＱ
ｉ，ｔ

Ｓｄ，ｉ＋１，ｔ

Ｓｄ，ｉ，ｔ
[ ] ＝ ｅｘｐ（ ｒｄ） 时 ，则有

λｄ － １
２ ＋

２ ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ １
２（１ － ２ ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔｈｄ，ｉ＋１，ｔ）

＝ ０ （Ａ４）

进一步，假设 ｖ１，ｄ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｖ１，ｄ ， ｖ１，ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｖ１，ｆ ，以及 ｖ２，ｄ，ｉ＋１，ｔ ＝
１ － φｄ

２ｈｄ，ｉ＋１，ｔ
， ｖ２，ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝

１ － φｆ

２ｈｆ，ｉ＋１，ｔ
． 经过简单的整理得到命题 １．

证毕．

命题 ２ 的证明　 在第 ２． ２ 节中，已经给了风险中测度（ＱＱ ）下随机变量 ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ 和 ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ 的分布． 现在，基于风险中性测度

（ＱＱ ）下的 ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ 和 ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ 重新表示式（４）和式（７），则有

Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｒｆ ＋ λ�ｄ －
κ２

ｆ

２( )ｈｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ λｆ －
１
２( )ｈｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ κｆ（ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｄｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） ＋ （ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｖ１，ｆｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ）

ｈｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ τｆ，ｔ ＋ βｆｈｆ，ｉ，ｔ ＋
αｆ

ｈｆ，ｉ，ｔ
（ ｚ∗ｆ，ｉ，ｔ ＋ ｖ１，ｆｈ∗

ｆ，ｉ，ｔ － γｆｈｆ，ｉ，ｔ） ２ （Ａ５）

结合命题 １ 的结论，经过简单整理，式（Ａ５）又可写为

Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ ｒｆ －
κ２

ｆ

２ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ －

１
２ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ κｆ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ （Ａ６）

ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝ τ∗

ｆ，ｔ ＋ βｆｈ∗
ｆ，ｉ，ｔ ＋

α∗
ｆ

ｈ∗
ｆ，ｉ，ｔ

（ ｚ∗ｆ，ｉ，ｔ － γ∗
ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ，ｔ） ２ （Ａ７）

其中 τ∗
ｆ，ｔ ＝

τｆ，ｔ

φｆ
， α∗ ＝ α

φ２
ｆ
和 γ∗

ｆ ＝ γｆ φｆ － ｖ１，ｆ ． 容易看出，在风险中性测度（ＱＱ ）下，资产收益率并不受风险价格的影响，见

式（Ａ６）． 这与风险中性定价的理论相吻合， 证毕．
在证明命题 ３ 之前，需要先证明以下的引理．
引理 １　 假设追随市场的收益率 Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ，条件方差驱动过程 ｈｆ，ｉ＋１，ｔ 和主动市场的条件方差驱动过程 ｈｄ，ｉ＋１，ｔ 依次由式

（１４），式（１５）和式（１３）所示，则在风险中性测度（ＱＱ ）下有

ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｕ Ｒｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｆｈ∗

ｆ，ｉ＋２，ｔ ＋ ψｄｈ∗
ｄ，ｉ＋２，ｔ）］ ＝ ｅｘｐ（Ａｆ（ｕ，ψｆ，ψｄ）ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ａｄ（ｕ，ψｆ，ψｄ）ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｂ（ｕ，ψｆ，ψｄ）） （Ａ８）

其中 Ａｆ（ｕ，ψｆ，ψｄ） ， Ａｄ（ｕ，ψｆ，ψｄ） 和 Ｂ（ｕ，ψｆ，ψｄ） 被下文式（Ａ１４）所定义．
引理 １ 的证明　 把式（１４），式（１５）和式（１３）代入式（Ａ８），便有

ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｕＲｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｆｈ∗

ｆ，ｉ＋２，ｔ ＋ ψｄｈ∗
ｄ，ｉ＋２，ｔ）］ ＝

　 ＥＱ
ｉ，ｔ ｅｘｐ

ｕ ｒｆ －
κ２

ｆ

２ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ －

１
２ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ κｆ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ( )＋ ψｆ τ∗
ｆ，ｔ ＋ βｆｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋
α∗

ｆ

ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ

（ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ － γ∗
ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ） ２( )＋

ψｄ τ∗
ｄ，ｔ ＋ βｄｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋
α∗

ｄ

ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ

（ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ － γ∗
ｄ ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） ２( )

■

■

|
|
|

■

■

|
|
|

■

■

|
|
|
|

■

■

|
|
|
|

（Ａ９）
把非随机项移到期望符号外面，则式（Ａ９）又等于

ｅｘｐ ｕ ｒｆ －
κ２

ｆ

２ ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ －

１
２ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ( )＋ ψｆ（τ∗
ｆ，ｔ ＋ βｆｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ） ＋ ψｄ（τ∗
ｄ，ｔ ＋ βｄｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ）( )×

ＥＱ
ｉ，ｔ ｅｘｐ ｕ（κｆ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ） ＋ ψｆ

α∗
ｆ

ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ

（ ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ － γ∗
ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ） ２ ＋ ψｄ
α∗

ｄ

ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ

（ ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ － γ∗
ｄ ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） ２( )[ ]≡ Ｉ × ＩＩ （Ａ１０）

为了求解第 ＩＩ 部分的条件期望，需要展开平方项并合并同类项，且随机变量 ｚ∗ｆ，ｉ＋１，ｔ ＝
　
ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ 和 ｚ∗ｄ，ｉ＋１，ｔ ＝
　
ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ，其中 ∈∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（０，１） 和 ∈∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ～ ＱＮ（０，１） ，则有

ＩＩ ＝ ＥＱ
ｉ，ｔ ｅｘｐ

ψｆ α∗
ｆ γ∗２

ｆ ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｄ α∗

ｄ γ∗２
ｄ ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｕ － ２ ψｆ α∗
ｆ γ∗

ｆ ）
　
ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｆ α∗
ｆ ∈∗２

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋

（ｕκｆ － ２ ψｄ α∗
ｄ γ∗

ｄ ）
　
ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｄ α∗
ｄ ∈∗２

ｄ，ｉ＋１，ｔ

■

■
|

■

■
|

■

■
|
|

■

■
|
|

＝ ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ψｆ α∗

ｆ γ∗２
ｆ ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｕ － ２ ψｆ α∗
ｆ γ∗

ｆ ）
　
ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｆ α∗
ｆ ∈∗２

ｆ，ｉ＋１，ｔ）］ ×
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　 ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ψｄ α∗

ｄ γ∗２
ｄ ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ （ｕκｆ － ２ ψｄ α∗
ｄ γ∗

ｄ ）
　
ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ∈∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｄ α∗
ｄ ∈∗２

ｄ，ｉ＋１，ｔ）］
＝ ｅｘｐ（ － １

２ （ｌｎ（１ － ２ ａｆ） ＋ ｌｎ（１ － ２ ａｄ）） ＋ ｃｆｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ｃｄｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ） （Ａ１１）

其中

ａｆ ＝ ψｆ α∗
ｆ ，　 ａｄ ＝ ψｄ α∗

ｄ ，

ｂｆ ＝
ｕ － ２ ψｆ α∗

ｆ γ∗
ｆ

２ψｆ α∗
ｆ

，　 ｂｄ ＝
ｕ κｆ － ２ ψｄ α∗

ｄ γ∗
ｄ

２ψｄ α∗
ｄ

，

ｃｆ ＝ ψｆ α∗
ｆ γ∗

ｆ
２ ＋

２ ａ２
ｆ ｂ２

ｆ

１ － ２ ａｆ
，　 ｃｄ ＝ ψｄ α∗

ｄ γ∗
ｄ

２ ＋
２ ａ２

ｄ ｂ２
ｄ

１ － ２ ａｄ
（Ａ１２）

最后，整理式（Ａ１０）和式（Ａ１１），则式（Ａ９）的期望为

ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｕＲｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ ψｆｈ∗

ｆ，ｉ＋２，ｔ ＋ ψｄｈ∗
ｄ，ｉ＋２，ｔ）］ ＝ ｅｘｐ（Ａｆ（ｕ，ψｆ，ψｄ）ｈ∗

ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ａｄ（ｕ，ψｆ，ψｄ）ｈ∗
ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｂ（ｕ，ψｆ，ψｄ）） （Ａ１３）

其中

Ａｆ（ｕ，ψｆ，ψｄ） ＝ ｃｆ －
ｕ
２ ＋ ψｆ βｆ，

Ａｄ（ｕ，ψｆ，ψｄ） ＝ ｃｄ －
ｕκ２

ｆ

２ ＋ ψｄ βｄ ，

Ｂ（ｕ，ψｆ，ψｄ） ＝ － １
２ （ｌｎ（１ － ２ ａｆ） ＋ ｌｎ（１ － ２ ａｄ）） ＋ ｕ ｒｆ ＋ ψｆ τ∗

ｆ，ｔ ＋ ψｄ τ∗
ｄ，ｔ （Ａ１４）

证毕．

命题 ３ 的证明　 因为 ＳｐｉｌｌＭａｃｒｏ⁃ＧＡＲＣＨ 模型设定具有仿射（ａｆｆｉｎｅ）架构，所以可以猜测（ｃｏｎｊｅｃｔｕｒｅ） Ｍ 期的条件矩母函

数为

ΨＱ
ｉ，ｉ＋Ｍ，ｔ（ｕ） ＝ ＥＱ

ｉ，ｔ [ ｅｘｐ（ｕ∑
Ｍ

ｊ ＝ １
Ｒｆ，ｉ＋ｊ，ｔ） ]

＝ ｅｘｐ（Ｃｆ（ｕ，Ｍ）ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｃｄ（ｕ，Ｍ）ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｄ（ｕ，Ｍ）） （Ａ１５）
自然地，期限为 Ｍ ＋ １ 时的条件矩母函数为

ΨＱ
ｉ，ｉ＋Ｍ＋１，ｔ（ｕ） ＝ ＥＱ

ｉ，ｔ [ ｅｘｐ ｕ∑
Ｍ＋１

ｊ ＝ １
Ｒｆ，ｉ＋ｊ，ｔ( ) ]

＝ ＥＱ
ｉ，ｔ [ＥＱ

ｉ＋１，ｔ [ ｅｘｐ ｕ∑
Ｍ＋１

ｊ ＝ １
Ｒｆ，ｉ＋ｊ，ｔ( ) ] ]

＝ ＥＱ
ｉ，ｔ [ ｅｘｐ（ｕＲｆ，ｉ＋１，ｔ）ＥＱ

ｉ＋１，ｔ [ ｅｘｐ ｕ∑
Ｍ＋１

ｊ ＝ ２
Ｒｆ，ｉ＋ｊ，ｔ( ) ] ]

＝ ＥＱ
ｉ，ｔ [ ｅｘｐ（ｕＲｆ，ｉ＋１，ｔ）ＥＱ

ｉ＋１，ｔ [ ｅｘｐ（ｕ∑
Ｍ

ｋ ＝ １
Ｒｆ，ｉ＋１＋ｋ，ｔ） ] ]

＝ ＥＱ
ｉ，ｔ［ｅｘｐ（ｕＲｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ｃｆ（ｕ，Ｍ）ｈ∗

ｆ，ｉ＋２，ｔ ＋ Ｃｄ（ｕ，Ｍ）ｈ∗
ｄ，ｉ＋２，ｔ ＋ Ｄ（ｕ，Ｍ））］

＝ ｅｘｐ（Ａｆ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ））ｈ∗
ｆ，ｉ＋１，ｔ ＋ Ａｄ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ））ｈ∗

ｄ，ｉ＋１，ｔ ＋
　 Ｂ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ）） ＋ Ｄ（ｕ，Ｍ）） （Ａ１６）

其中第二个等式利用迭代（ｉｔｅｒａｔｅｄ）条件期望公式；最后一个等式利用引理 １ 的结论． 最后，令（Ａ１５）中 Ｍ ← Ｍ ＋ １ ，则必

有式（Ａ１５）和式（Ａ１６）相等，即得到

　 　 　 　 　 Ｃｆ（ｕ，Ｍ ＋ １） ＝ Ａｆ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ）），
　 　 　 　 　 Ｃｄ（ｕ，Ｍ ＋ １） ＝ Ａｄ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ）），
　 　 　 　 　 Ｄ（ｕ，Ｍ ＋ １） ＝ Ｂ（ｕ，Ｃｆ（ｕ，Ｍ），Ｃｄ（ｕ，Ｍ）） ＋ Ｄ（ｕ，Ｍ） （Ａ１７）

它们的初始条件分别为

　 　 　 　 　 Ｃｆ（ｕ，１） ＝ Ａｆ（ｕ，０，０），
　 　 　 　 　 Ｃｄ（ｕ，１） ＝ Ａｄ（ｕ，０，０），
　 　 　 　 　 Ｄ（ｕ，１） ＝ Ｂ（ｕ，０，０） （Ａ１８）

证毕．
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