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第 1 章  资产定价模型的计量经济评估∗ 
 

Wayne E.Ferson 和 Ravi Jagannathan 
 

本文简要回顾了基于广义矩方法（GMM）的资本资产定价模型评估技术。文中首先

推导了 CAPM 和多 beta 模型，并讨论了最初用于评估这些模型的古典两阶段回归方法。然

后描述了一般资产定价模型的核定价表示法，这种表示法自然地促进 GMM 在评估大多数资

产定价模型的条件和无条件形式中的运用。最后，本文还讨论了其他观点的诊断方法。 
     

1. 引言 
 
金融研究的重要领域之一就是致力于理解为什么我们观察到的各种金融资产有着不同

的期望收益率。例如，从 1926 年 1 月到 1991 年底，美国股票市场的总体年平均收益率为

11.94%。相比之下，美国国库券的收益率只有 3.64%。同期的通货膨胀率为 3.11%(参见

Ibbotson Associates（1992）). 
为了正确评估这些巨大的差异，我们不妨看看，一顿供两人吃的正餐，1926 年在纽约

大约要花 10 美元。如果同样的 10 美元被投资到国库券上，到 1991 年底将增值到 110 美元，

仍然够两个人吃一顿不错的正餐。但如果把 10 美元投资到股票市场，则到 1991 年底将增长

到 6756 美元。 这里的关键在于不同金融资产之间的平均收益的差异是巨大的，并且从经济

学的角度来看，这种差异也是非常重要的。 
人们提出各种资产定价模型用于解释这一现象。资产定价模型描述了证券市场上具有未

来收益的资产价格是如何决定的。或者，可以将资产定价模型视为金融资产，如股票、债券、

期货、期权和其他证券的期望收益率的描述。各种资产定价模型之间的差异源于投资者的偏

好、才能、生产和信息集的假定不同，对金融市场中控制消息到达的随机过程以及对真实资

产和金融资产市场中允许的摩擦类型的约束不同。 
虽然各种资产定价模型之间有许多差异，但也有重要的相同之处。所有的资产定价模型

都是以下面的三个中心概念中的一个或几个为基础的。首先是一价定律。根据这一定律，任

何支付同样收益的未来资产价格必须相等。一价定律引申出第二个概念——无套利原则。无

套利原则认为市场力量有助于调整金融资产的价格以消除套利机会。当资产通过买和卖可以

结合起来，形成净成本为零的投资组合时，就产生了套利的机会。此时不存在产生损失的可

能，而盈利的概率为正。通过金融市场的交易，套利机会将趋于消失。因为当投资者试图逐

利时，价格也会调整。例如，当证券 A 的价格太低而产生了套利机会时，投资者将竞相购

买证券 A 会促使证券 A 的价格上升。当有可能买或卖两个相同的未来收益权时，一价定律

就遵循无套利原则。因为，如果两个未来收益权的价格不同且交易成本小于两个价格之间的

差异，则会产生套利机会。套利定价理论（APT，Ross （1976））是最有名的以套利原则为

基础的资产定价模型之一。 
资产定价模型中的第三个中心概念是金融市场均衡。投资者希望持有的金融资产源于最

优化问题。在一个无摩擦市场中，金融市场均衡的必要条件是投资者最优化问题的一阶条件

得到满足。这就要求投资者在边际上不在乎他们所持有资产的微小变化。均衡资产定价模型

符合投资者组合选择问题的一阶条件和市场出清条件。市场出清条件认为投资者期望持有的
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总资产必须等于证券供给的总“市场组合”。 
最早的均衡资产定价模型是 20 世纪 60 年代早期发展起来的 Sharp-Lintner-Mossin-Black

资本资产定价模型（CAPM）。CAPM 认为资产的期望收益是资产 beta 值的线性函数，其中

beta 是资产的期望收益对市场投资组合收益回归的系数。Merton（1973）扩展了 CAPM，把

它从一个单时期模型扩展到投资者能跨期分别进行消费、储蓄和投资决策的经济环境。从经

济计量学的意义上来说，Merton 的模型使 CAPM 从一个单 beta 模型一般化为多 beta 模型。

多 beta 模型认为资产的期望收益是若干个 beta 的线性函数。Ross 的 APT 是多 beta 资产定

价模型的另一个例子，尽管 APT 中的期望收益只是相关 beta 的一个近似的线性函数。 
本文侧重于（但非排他地）使用广义矩方法（GMM，hansen 1982）对资产定价模型进

行经济计量评估。之所以强调 GMM，是因为我们认为，GMM 是过去十五年里金融实证方

法的最重要的创新。在一般的统计假设下，该方法简单、灵活、有效，并且在金融应用中具

有影响力。GMM“广义性”的一个原因在于金融和其他领域中应用的许多实证方法都可视

为 GMM 的特例。 
本文其余部分的结构如下。第 2 节推导了 CAPM 和多 beta 模型，并且讨论了最初用于

评估这些模型的古典两阶段回归过程。这一部分内容还介绍了运用模型进行实证研究所涉及

的各种统计问题；它引发了对多变量估计方法的需求。第 3 节讨论了另一种使 GMM 的应用

更为方便的资产定价模型的表达形式，并指出大多数的资产定价模型都能表示成这一随机贴

现因子(stochastic discount factor)的形式。第 4 节描述了 GMM 的步骤，以及如何用它来估计

和检验各种条件和无条件形式的资产定价模型。第 5 节讨论了模型诊断。这些诊断为统计拒

绝的原因提供了进一步的解释，而且有助于评估模型中的设定误差。为了避免增加符号，我

们有时在不同的小节中用同样的符号来表示不同的内容，但通过上下文可以明确其含义。第

6 节是小结。 
 
2．检验 beta 定价模型的横截面回归方法 
 

本节首先推导出 CAPM，扩展其实证设定以包括多 beta 模型。然后阐述首先由 Black，
Jensen 和 Scholes (1972， 此处缩写为 BJS) 使用的、直观上吸引人的横截面回归方法，并

讨论该方法的缺点。 
 
2.1 资本资产定价模型 
 

CAPM 是第一个均衡资产定价模型，它仍是金融经济学的基础之一。该模型是由

Sharpe(1964)、Lintner(1965)、Mossin(1966)以及 Black(1972)发展的。有大量的理论文章改善

了必要的假设并提供了 CAPM 的推导。此处我们对这一理论作一简要回顾。 

令 itR 表示 1 加上资产 i 在 t时期里的收益， Ni ,,2,1 …= 。令 mtR 表示经济中所有资产

的市场组合相应的总收益。理论中预想的市场组合的收益是不可观测的。因此，CAPM 的

实证研究通常假设市场收益是可观测的普通股票组合收益的精确线性函数。1  因此，根据

CAPM，有 

       iitRE βδδ 10)( +=                                             (2.1) 

                                                        
1 当这一假设不满足时，会导致市场替代误差。Roll(1977)、Stambaugh(1982)、Kandel(1984)、Kandel & 
Stambaugh (1987)、Shanken(1987)、Hansen & Jagannathan(1994) 和 Jagannathan & Wang(1996) 等对这一误

差的来源进行了研究。在我们的讨论中将忽略替代误差。 
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其中，   

)(),( mtmtiti RVarRRCov=β  

根据 CAPM，收益率为 mtR 的市场组合在收益的最小方差边界上。当一个收益在最小方差边

界上时，不存在其他的具有相同收益但更小方差的组合。如果投资者是风险厌恶者，CAPM

意味着 mtR 是在最小化方差边界的正斜率部分，即系数 01 >δ 。在方程(2.1)中 )( 00 tRE=δ 。

因为条件 0),( 0 =mtt RRCov ，收益 tR0 被称为对 mtR 的零-beta 资产。 

为了导出 CAPM，假设投资者在每个 1−t 时期选择持有的资产以最大化下一期的目标 
 
函数： 

         )](),([ IRVarIREV ptpt                                        (2.2) 

其中 ptR 表示在时期 t最优选择组合的收益， )()( IVarIE ⋅⋅ 和 表示 1−t 时期投资者拥有信息

集 I 的条件下收益的期望和方差。我们假设函数 [.,.]V 随它的第一个自变量递增且是凹的，

随它的第二个自变量递减，且该函数不随时间变动。现在，我们假设信息集 I 只包括资产收

益的无条件矩，并省略符号 I 以简化表示法。上面给出的最优化问题的一阶条件经处理后可

以得出，对于每个资产 Ni ,,2,1 …= ，都有： 

    )()()( 00 tptiptit RRERERE −+= β                                    (2.3) 

其 中 ， ptR 是 最 优 选 择 组 合 的 收 益 ， tR0 是 与 ptR 不 相 关 的 资 产 的 收 益 ， 且

)(),( ptptitip RVarRRCov=β 。 

 正如方程(2.3)所示， 为了从投资者最优化问题的一阶条件得到 CAPM，理解最小方差

边界——给定期望收益，具有最小方差的组合收益的集合——的某些性质是有用的。易于证

明，投资者的最优选择组合在最小方差边界上。 
    最小方差边界的性质之一，是对组合的形成封闭。也就是说，边界上的组合的组合仍然

在边界上。假设所有的投资者有相同的看法，则每个投资者的最优选择组合将会在同样的边

界上，因此经济中所有资产的市场组合——每个投资者的最优化选择组合——也将会在边界

上。能够证明，如果 ptR 被边界上任意一个组合收益替代，同时 tR0 也被它相应的零-beta 收

益替代，方程(2.3) 仍将成立（Roll (1997)）。因此，如方程(2.1)所示，我们可以通过用市场

组合的收益替代方程(2.3)中的投资者最优组合的收益而得到 CAPM。 
 
2．2  CAPM 可检验的含义 

对于给定的资产集合，如果它们的期望收益和市场组合的 iβ 是已知的，一个很自然的

检验 CAPM 的方法就是估计期望收益和 beta 之间的经验关系，并判断这一关系是否为线性。
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然而，对于计量经济学家而言，beta 和期望收益都是不可观测的，二者都必须由估计给出。

金融文献首先用两阶段时间序列与横截面的方法解决这一问题。 
考虑以下与(2.1)给出的总体关系式相对应的样本形式： 

        iii ebR ++= 10 δδ ， Ni ,,1 …=                                  (2.4) 

这是 iR 关于 ib 的横截面回归，回归系数为 0δ 和 1δ 。在方程(2.4)中， iR 表示资产 i 的样本平

均收益， ib 是一段时间内收益 itR 对市场指数收益 mtR 的（OLS）回归斜率系数，它是一个

常数。令 )( itii RERu −= ， bv ii −= β ，并替代(2.1)式中的 )( itRE 和 iβ ，就可得到(2.4)， 

并且设定复合误差 iii vue 1δ+= 。这一替代会产生古典的变量误差（errors-in-variables）问

题，因为在横截面回归模型(2.4)中 ib 的回归元存在测量误差。用时间序列小样本估计 ib ，

回归方程(2.4)就会产生 0δ 和 1δ 的不一致估计，即便是在横截面大样本中也是如此。然而，

当时间序列样本容量T （用于第一步估计 beta 系数 iβ ）变得非常大时，横截面回归可以得

到系数的一致估计。这是因为当 T 变得非常大时， iβ 的第一步估计就是一致的，第二阶段

回归的变量误差问题就会消失。 
单个证券的 beta 测量误差可能很大，但组合的 beta 的误差就要小得多。据此，早期的

研究集中在创建证券组合上，以使得组合的 beta 可以精确估计。因此解决变量误差问题的

一个方法就是用组合来代替单个证券。但这会产生另一个问题。随机选择组合的 beta 显示

出很小的分散性。如果计量经济学家可获得的所有组合都有相同的 beta，那么方程(2.1)的横

截面关系式就没有实证的内容了。Black, Jensen 和 Scholes(BJS，1972)提出一个创新的方法

克服了这一困难。在每个时间点上都进行横截面回归，可以估计出单个证券的以历史为基础

的 beta，再根据 beta 的估计值对证券进行分类并将单个证券分配到 beta 组中。这样处理后

的组合，beta 就有很大的分散性。在实证金融文献中，类似的组合形成技术已成为标准的实

践方法。 
假设我们能用这样的方法创建组合，将变量误差问题看成为次要问题。我们仍然需要

决定如何评估是否存在 CAPM 的实证支持。文献中的一个标准方法是考虑设定有关变量的

备择假设，该变量是确定的资产期望收益。根据 CAPM，任何资产的期望收益都仅是其 beta
的线性函数。因此，一个很自然的检验就是验证任何其他的横截面变量是否能够解释方程

(2.1)中的偏差。这就是 Fama 和 MacBech(1973)提出的策略，即把 beta 的平方以及非市场（或

残差的时间序列）方差作为附加变量加入到横截面回归模型中。更近期的实证研究用到了公

司的相对规模，它由其股权的市场价值、股权的帐面价值与市场价值之比以及其他相关的变

量来表示。2 例如，可以设定以下的模型： 

     isizeiit LMERE δβδδ ++= 10)(                                      (2.5) 

                                                        
2 Fama 和 French(1992)给出了这一方法新近的突出例子。Berk(1995)对使用相对市场价值以及帐面价值与价

格的比率作为期望收益的度量提供了证明。 
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这里的 iLME 是公司 i 股权资本总市值的自然对数。接下来我们将说明这些思路很容易扩展

到一般的多 beta 模型。然后再介绍横截面回归估计量的抽样理论。 
 
2.3 多 beta 定价模型和横截面回归方法 

根据 CAPM，资产的期望收益是其市场 beta 的线性函数。多 beta 模型则认为期望收益

是几个 beta 的线性函数，即： 

      
∑
=

+=
Kk

ikkitRE
,...,1

0)( βδδ
                                          (2.6) 

其中， ikβ （ Kk ,,1…= ）是资产 i 的收益对 K 个经济中普遍存在的风险因子 kf

（ Kk ,,1…= ）进行多元回归得到的系数。系数 0δ 是 00 =kβ （ Kk ,,1 …= ）时资产的期

望收益，即它是零-（多-）beta 资产的期望收益。与第 k 个因子相对应的系数 kδ 的解释如下：

对于具有 1=ikβ 和 0=ijβ （对所有的 kj ≠ ）的组合，它是一个期望收益的差额或溢价

(premium)，即超过零-beta 资产的期望收益部分。换句话说，它是风险因子 k 每单位 beta 的

期望收益溢价。Ross (1976)指出，式(2.6)的一个近似形式在无套利经济中也能成立。

Connor(1984)提供了式(2.6)在一个拥有无限数量资产的一般均衡经济中精确成立的充分条

件。这一形式的多 beta 模型，确切地说是 APT，在金融文献中引起了广泛的关注。当因子 kf

能被计量经济学家观测到时，横截面回归方法可用于实证评估多 beta 模型。3 例如，给定因

子的 beta，备择假设――公司的规模与期望收益相关——可以通过收益对 K 个因子的 beta

及 iLME 的横截面回归来检验，这类似于方程(2.5)，并检验系数 sizeδ 是否显著不等于零。 

 
2.4 系数估计量的抽样分布：两阶段横截面回归方法 

在这一节中我们沿用 Shanken(1992)以及 Jagannathan 和 Wang(1993，1996)的方法，导

出用横截面回归方法估计的系数的渐进分布。从发展抽样理论的目的出发，我们将使用方程

(2.6)的如下推广： 

     
∑∑
==

+=
21

1
2

0
1)(

K

k
ikk

K

k
ikkit ARE βγγ

                                      (2.7) 

其中，{ }ikA 是公司 i 的可观测特性，并假定它能够被无误差地测量（当 0=k 时的第一个“特

征”是常数 1.0）。其中的一个属性可以是规模变量 iLME 。 iβ 是对经济中的 2K 个风险因子

集合回归的 beta，它可以包括市场指数收益。用矩阵符号能够使方程(2.7)写得更加简洁： 

         γμ X=                                                           (2.8) 

                                                        
3 在一些附加的辅助假设下，当因子的实现是不可观测时，可参见 Chen(1983)、Connor 和 Korajczyk(1986)、
Lehmann 和 Modest(1987)、Mcelroy 和 Burmeister(1988)对估计和检验模型的讨论。 
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其中， )( tRE=μ ， [ ]Nttt RRR ,...1= ，， [ ]β= :AX ，矩阵 A和 β 及向量γ 沿用(2.7)中的

定义。 

横截面方法在两阶段中进行。首先，β 由 itR 对风险因子和常数项的时间序列回归估计

得到。将估计量表示为b 。令 [ ]bAx := ， R 表示收益向量 tR 的时间序列均值。并且令 g

表示由如下横截面回归得到的系数向量的估计值： 

      Rxxxg ')'( 1−=                                                   (2.9) 

这里假定 x的秩为 211 KK ++ 。如果b 和 R 依概率各自收敛于 β 和 tRE( ），那么 g 将依概

率收敛于γ 。 
Black、Jensen 和 Scholes(1972)建议联系以下的估计量 g 来估计抽样误差。在每个时期 t，

用 Rt 对 x回归以获得 tg ，其中 

        tt Rxxxg ')'( 1−=                                               (2.10) 

)(21 γ−gT 的协方差矩阵的 BJS 估计为： 

∑ −−= −

t
tt ggggTv )')((1

                                    (2.11) 

这里用到了 g 是 tg 的样本均值这一事实。将(2.10)给出的 tg 的表达式代入(2.11)中，得到v的

表达式： 
111 )'(])')(([')'( −−− ∑ −−= xxxRRRRTxxxv

t
tt

                 (2.12)

为了分析 BJS 的协方差矩阵估计量，把平均收益向量 R 写为： 

 γμ )()( XxRxyR −−−+=                                  (2.13) 

将 R 的这个表达式代入 g 的表达式(2.9)，得到： 

])()[(')'( 2
1 γβμγ −−−=− − bRxxxg                        (2.14) 

假设b 是 β 的一致估计量，并且 uRT d→− )(21 μ ， hbT d→− )(21 β ，其中u 和h是具

有精确分布的随机变量，而 d→ 表示依分布收敛。于是有 

2
1121 ')'(')'()( γγ hxxxuxxxgT d

−− −→−                    (2.15) 

在(2.15)中，右边的第一项是样本均值 R 替代μ 而产生的抽样误差分量。第二项是 β 由其估

计b 替代而产生的抽样误差分量。 
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u 渐进方差通常的一致估计为： 

∑ −−−

t
tt RRRRT )')((1

                                   (2.16) 
因此， (2.15)中第一项的方差的一致估计为： 

                 

111 )'(])')(([')'( −−− ∑ −− xxxRRRRTxxx
t

tt
 

它与式(2.12)中给出的系数估计v的协方差矩阵的 BJS 估计量相同。因此，如果忽略由于使

用估计的 beta 而产生的抽样误差，那么 BJS 协方差估计量就提供了估计量 g 的方差的一致

估计。然而，如果与 beta 相关联的抽样误差不是很小的话，则 BJS 协方差估计量将会有偏

差。虽然偏差的程度一般是不可能确定的，但 Shanken(1992)提出了一个在附加假设下评估

偏差的方法。4 
考虑以下资产 i 的收益对常数项和第 k 个经济因子的单变量时间序列回归： 

                 iktktikikit fR εβα ++=                                    (2.17) 

我们提出(2.17)中误差项的如下附加假设：(1)以经济因子 kf 的时间序列为条件，误差 ikt∑ 的

均值为零；(2)给定因子， iktε 和 jltε 的条件协方差是一个固定常数 ijklσ 。用 kl∑ 表示矩阵

{ }
ijijklσ 。最后假设：(3)因子的样本协方差矩阵存在并且依概率收敛于元素为 klΩ 的常数正

定矩阵Ω。 
 
定理 2.1. (Shanken，1992、Jagannathan 和 Wang，1996) 

)(21 γ−gT 依分布收敛于一个具有零均值、协方差矩阵为 WV + 的正态分布随机变量，

其中，V 是(2.12)中给出的矩阵v的概率极限，且 

                  ∑
=

−−−− Ω∏Ω=
2,...,1,

111
22

1 )'()}({')'(
Kkl

llklkklk xxxxxxW γγ          （2.18）           

其中 kl∏ 的定义在附录中给出。 

 
证明：见附录。 

定理 2.1 表明，为了得到 BJS 二阶段估计量 g 的协方差矩阵的一致估计，首先用 BJS

方法估计v（V 的一致估计）。然后通过样本的相应形式估计W 。 
虽然横截面回归方法直观上很吸引人，但上述讨论表明，为了评估与参数估计量相关

联的抽样误差，需要给出相当严格的假设。此外，计量经济学家必须构建一个特定的备择假

设，从而可以拒绝模型。下面第 4 节中介绍的一般方法具有较弱的统计假设并且有能力处理

非设定和设定的备择假设，这也是该方法的优点之一。 
 
3． 资产定价模型和随机贴现因子 

                                                        
4 Shanken(1992)使用的是多元回归计算的 beta。为了简便起见，接下来的推导使用单变量回归出来计算的

beta。这两个 beta 集由可逆的线性变换连接起来。此外，不失一般性，因子可以是正交的。 
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所有的金融资产定价模型实际上都隐含着，任何总资产收益 1, +tiR 与某些市场随机变量

1+tm 相乘后，具有常数条件期望： 

                 1}{ 1,1 =++ titt RmE ，所有的 i                                 (3.1) 

给定一个市场范围的信息集，符号 }{⋅tE 用于表示条件期望，有时称作市场信息子集 tZ 条件

下的期望则更方便些，记作 }{ tZE ⋅ 。例如， tZ 能够表示计量经济学家可获得的公共信息集

的工具变量向量。当 tZ 是一个空信息集时，无条件期望记作 }{⋅tE 。如果对方程(3.1)取期望

值，结果是期望值 }{ tZE ⋅ 和 }{⋅tE 具有相同形式的方程。 

随机变量 1+tm 在文献中有各种不同的名字。它常常被称为随机贴现因子、等价于鞅的

测度（equivalent to martingale measure），Radon-Nicodym 微商，或者是跨时期边际替代率。

我们将满足方程(3.1)的 1+tm 称为有效随机贴现因子。使用这一术语的动机源于以下的观察。

方程(3.1)可写作 

           }{ 1,1 ++= tittit XmEP  

其中 1, +tiX 是资产 i 在 1+t 时期的收益(市场价值加上任何现金支付)，且 ittiti PXR 1,1, ++ = 。

方程(3.1)说明如果用随机贴现因子 1+tm 乘以一个未来收益 1, +tiX 并且取期望值，就得到了未

来收益的现值。 

 满足(3.1)的 1+tm 的存在说明所有具有相同收益的资产具有相同的价格（即一价定律）。

在 1+tm 是一个严格正随机变量的约束下，方程(3.1)等价于无套利条件。条件是其所有收益为

正（永不能为负，且以正的概率为正）的资产组合必须有一个正价格。 

无套利条件并不唯一地确定 1+tm ，除非市场是完全的。这意味着可以在证券市场上获

得与时期 1+t 的自然状态一样多的线性独立的收益。为了对随机贴现因子和无套利条件进

行进一步的深入考察，我们现时假定市场是完全的。给定完全的市场，要求要有正的状态价

格以排除套利机会。5 当且仅当 1+t 时的自然状态是 s 时，令 tsq 表示在 1+t 时期将支付的

一单位货币有价证券在时期 t的价格。那么约定在 1+t 时期支付 }{ 1,, +tsiX 的有价证券在时期

t的价格是自然状态 s 的函数： 

                                                        
5 参见 Debreu(1959)和 Arrow(1970)的完全市场模型。参见 Beja(1971)、Rubinstein(1976)、Ross(1977)、Harrison
和 Kreps(1979)、Hansen 和 Richard(1987)的进一步理论讨论。 
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∑ ∑ ++ =

s s
tsitstststsits XqXq 1,,1,, )( ππ

 

其中 tsπ 是时期 t评估的状态 s 将在时期 1+t 发生的概率。将这一表达式与方程(3.1)作比较可

以看出，在完全市场的假设下， tststs qm π=+1, 是随机贴现因子在状态 s 时的值。由于这些

概率是正的，所以由 }{ 1, +tsm 定义的随机变量是严格为正的条件等价于所有的状态价格为正

的条件。 

方程(3.1)有利于展开资产定价模型的经济计量检验。令 1+tR 表示计量经济学家已经观测

到的 N 个资产的总收益向量。那么(3.1)可以写成 

              01}{ 1,1 =−++ titt RmE                                       (3.2) 

其中1表示 N 维 1 向量*，0 表示 N 维零向量。式(3.2)给出的 N 个方程的集合构成了用广义

矩方法进行检验的基础。模型中隐含的 1+tm 的特定形式给出了方程的实证内容。 

 
3.1  CAPM 的随机贴现因子表示法和多 beta 资产定价模型 

考虑如方程(2.1)给出的 CAPM： 

                 iitRE βδδ 101 )( +=+  

其中，      

                )(),( 111 +++= mtmtiti RVarRRCovβ  

当随机贴现因子有特别的设定时，CAPM 也能表示成方程(3.1)的形式。为了说明这点，把方

程(3.1)中的期望积扩展为期望积加上协方差并重新整理，可得： 

                ))(;()(1)( 11111 +++++ −+= ttittit mEmRCovmERE               (3.3) 

将方程(2.1)和(3.3)中的项对等，可看出方程(2.1)的 CAPM 等价于方程(3.1)的形式，其中， 

                1}{ 11 =++ tit mRE  

这里， 

                 1101 ++ −= mtt Rccm  

                 01110 )]()(1[ δδ +++= mtmt RVarREc                          (3.4) 

且 

                                                        

* 原文为单位向量（unit vector）有误，单位向量是指长度为 1 的向量，如各元素均为
n

1
的 n 维向量。这

里应是“1 向量”，表示各元素均为 1 的向量。——译者注。 
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                 )]([ 1011 += mtRVarc δδ  

方程(3.4)最早是由 Dybvig 和 Ingersoll(1982)推导出来的。 
现在考虑方程(2.6)给出如下的多 beta 模型： 

             
∑
=

+ +=
Kk

ikkitRE
,...,1

01 )( βδδ
 

通过替代可以很容易地证实这一模型包含有如下随机贴现因子表达式： 

                  1}{ 11 =++ itit mRE  

其中， 

                  111101 ... +++ +++= KtKtit fcfccm  

且 

                  
00 /)}]()({1[ δδ kk

K
k fVarfEc ∑+=                    (3.5) 

                  )}f(Var{c j0jj δδ−= ， Kj ,,1 …=                      

前述结果适用于 CAPM 和多 beta 模型，被解释为有关资产无条件期望收益的表述。这些模

型还可看作某些检验中有关条件期望收益的表述，这些检验中的期望值是以预先确定的、公

众可获得的信息为条件的。适当变换符号，本节中的所有分析都适用于条件期望值。在此情

况下，参数 0c 、 1c 、 0δ 、 1δ 等将成为时期 t信息集合的函数。 

 
3.2  随机贴现因子的其他例子 

在均衡资产定价模型中，方程(3.1)作为消费者－投资者最优化问题的一阶条件出现。代

理人最大化终生的消费效用函数（可能包括给继承人的遗产）。以 )(⋅V 表示这一函数。如果

资源在消费和投资中的分配是最优的，那么通过改变分配是不可能得到更高的效用的。设想

一个投资者考虑减少 t 时期的消费以用于购买更多的（任何）资产。t时期放弃消费的效用

成本是消费支出 tC 的边际效用（表示为 0) >∂∂ tCV 乘上与消费支出具有相同度量单位的

资产价格 tiP , 。在 1+t 时期卖掉股票并消费出售收入的期望效用增益（gain）是： 

             )})({( 11,1, +++ ∂∂+ ttitit CVDPE  

其中， 1, +tiD 是 1+t 时期支付的现金流或者股利。如果分配使期望效用最大化，那么下列条

件必须满足： 

                  )})({()}{( 11,1,, +++ ∂∂+=∂∂ ttititttti CVDPECVEP  

这个跨时期欧拉方程等价于方程(3.1)，且 

                  )}{()( 11 tttt CVECVm ∂∂∂∂= ++                  (3.6) 

方程(3.6)中的 1+tm 是代表性消费者的跨时期边际替代率(IMRS)。本节的其余部分显示，资
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产定价文献中有多少模型是(3.1)的特殊形式，其中 1+tm 由方程(3.6)定义。6 

如果一个代表性消费者的终生效用函数 )(⋅V 是时间上可分的，那么在 t时期消费的边际

效用（ )CV t∂∂ 就仅依赖于 t 时期的变量。假定偏好是时间上可分且可加的，Lucas(1978)

和 Breeden(1979)推导了以下形式的以消费为基础的资产定价模型： 

                
∑=

t
t

t CuV )(β
 

其中 β 是时间贴现参数，且 )(⋅u 是随当前消费 tC 递增的凹函数。对 )(⋅u 的一个简便设定是： 

)1(]1[)( 1 αα −−= −CCu                                 (3.7) 

在方程(3.7)中， 0>α 是时期效用函数的凹性（concavity）参数。这个函数显示了等于α 的

常数相对风险厌恶。7 基于这些假设，并使用加总的消费数据，许多的实证研究检验了以消

费为基础的资产定价模型。8 
Dunn 和 Singleton(1986)、Eichenbaum、 Hansen 和 Singleton(1988)等人对性质上可持续

的消费支出建模。持续性导致了时间上的不可分性，因为消费服务的流量依赖于消费者过去

的支出，而效用是定义在服务之上的。如果支出是持续的，当前的支出增加了消费者未来服

务的效用。消费者对支出 tC 进行最优化；持续性因而意味着边际效用 )( tCV ∂∂ 取决于过

去时间的变量，而不取决 t期的变量。 
如果效用函数显示出习惯持久性 (habit persistence)，另一形式的时间不可分性就会产

生。习惯持久性意味着在两个时点的消费是互补的。例如，当前消费的效用是以相对于过去

消费的效用来评估的。Ryder 和 Heal(1973)、 Becker 和 Murphy(1988)、Sundaresan(1989)、
Constantinides(1990)、Detemple 和 Zapatero(1991)以及 Novales(1992)等人推导出了这个模型。 

Ferson 和 Constantinides(1991)对消费服务中的消费支出的持续性和习惯持久性同时建

模。他们指出这两者相互补充而不是相互抵消。从对效应截取一期滞后的例子中，导出的支

出效用是 

            ∑ −
−

− +−=
t

tt
t bCCV αβα 1

1
1 )()1(                            (3.8) 

t时期的边际效用是 

                }){()()( 1
1

1
αα ββ −

+
+−

− +++=∂∂ ttt
t

tt
t

t bCCbEbCCCV        (3.9) 

如果物品是耐用的且没有习惯持久性，那么系数b 为正且是折旧率的度量。如果习惯持久性

出现而物品是非耐用的，则说明滞后支出有一个负的效应( 0<b )。 
Ferson 和 Harvey(1992)以及 Heaton(1995)考虑了一种强调季节性的时间不可分形式。效

用函数是 
                                                        
6 资产定价模型特别关注证券收益对加总数量的关系。因此有必要加总单个的欧拉方程，以获得根据加总

数量表示的均衡表达式。Gorman(1953)、Wilson(1968)、Rubinstein(1974)、Constantinides(1982)、Lewbel(1989)、
Luttmer(1993)、Constantinides 和 Duffie(1994)讨论了确定加总数量使用的理论条件。 
7 消费中的相对风险厌恶定义为 )C(u/)C(Cu '''− 。绝对的风险厌恶为 )C(u/)C(u '''− ，其中撇号代表

求导。Ferson(1983)研究了以消费为基础的带有常数绝对风险厌恶的资产定价模型。 
8 将（3.7）代入(3.6)可以看出

α−
++ β= )C/C(m t1t1t 。这一模型的实证研究包括 Hansen 和 Singleton(1982,1983)、

Ferson(1983)、Brown 和 Gibbons(1985)、Jagannathan(1985)、Ferson 和 Merrick(1987)以及 Wheatley(1988)。 
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∑ −

−
− +−

t
tt

t bCC αβα 1
4

1 )()1(
 

其中假设消费支出的决策按季度作出，假设生活水平（习惯持久性存在时）或者服务流量（持

续性存在）只依赖于前一年份相同季度的消费支出。 
Abel(1990)研究了习惯持久性的一种形式，其中消费者以相对于前一个时期的加总消费

来估计当前的消费，该消费被视为外生变量。效用函数如方程(3.8)，“习惯性存货”除外， 1−tbC

是指加总的消费。原因在于人们总是注意“赶上潮流”。Campbell 和 Cochrane(1995)也发展了

一个模型，其中习惯性存货也被消费者看作是外生的。这一方法产生了一个更为简单和更容

易处理的模型，因为消费者的最优化不用考虑当前决策对未来习惯性存货的影响。 

Epstein和Zin(1989,1991)考虑了一类递归的偏好，它可以写为 ))(,( 1+= tttt VCEQCFV 。 

)(⋅tCEQ 是未来终生效用 1+tV 在时间 t的“确定性等价物”。函数 ))(,( ⋅⋅ tCEQF 使得通常的终

生消费期望效用函数一般化并且是时间不可分的。 
Epstein 和 Zin(1989)研究了递归偏好模型的一个特例，其中偏好是 

             pp
tt

p
tt VECV 1)1(1

1 ])()1[( ααββ −−
++−=                        (3.10) 

他们指出当 0≠p 且 01 ≠−α 时，代理人的 IMRS 变成 

                 ))1((
1,

)1(1
1 }{])([ pp

tm
pp

tt RCC −−
+

−−
+

ααβ                        (3.11) 

其中 1, +tmR 是市场组合总收益。任何时间消费博弈的相对风险厌恶系数是α ，而确定性消费

的替代弹性是
1)1( −− p 。如果 p−= 1α ，则模型简化为时间可分的幂效用模型。如果 1=α ，

就得到了 Rubinstein(1976)的对数效用模型。 
总之，许多资产定价模型是方程(3.1)的特殊形式。每个模型都设定了数据的特定函数

且模型参数是有效的随机贴现因子。现在将讨论点转向这一形式的模型估计问题。 
 

4．  广义矩方法 
 

本节对广义矩方法（GMM）进行了综述并对相关的渐进检验统计作了简要的回顾。然

后介绍怎样运用 GMM 评估和检验资产定价模型的各种设定。 
 
4.1. 资产定价模型中广义矩方法综述 

令 1+tx 是可观测变量的向量。给定一个设定为 ),( 11 ++ = tt xmm θ 的模型，用由

Hansen(1982)发展且由 Hansen 和 Singleton(1982)以及 Brown 和 Gibbons(1985)阐明的 GMM
法，则参数θ的估计和模型的检验就能在弱假设下进行。定义模型的误差项为： 

                 1),( 1,11, −= +++ titti Rxmu θ                                   (4.1) 

方程(3.1)隐含着对所有的 i ， 0}{ 1, =+tit uE 。给定 N 个资产和T 个时间的样本，将(4.1)的
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误差项组合，形成行是 1' +tu 的 NT × 矩阵u 。按照期望迭代法则（iterated expectation Law），

模型表明，对所有的 i 和 t（对 t 时期信息集中的任何 tZ ）有 0)( 1, =+ tti ZuE ，因而对所有

的 t有 0)( 1 =+ tt ZuE 。条件 0)( 1 =+ tt ZuE 说明 1+tu 正交于 tZ ，因而被称为正交性条件。这

些正交性条件是使用 GMM 对资产定价模型进行检验的基础。 

需要强调几点。首先，资产定价模型的 GMM 估计和检验产生于 0)( 1, =+ tti ZuE （对 t

时期信息集中的任何 tZ ）。但是，实际估计中用到的是给定工具 tZ 的集合下更弱的条件

0)( 1 =+ tt ZuE 。因此，资产定价模型的 GMM 检验并没有完全利用这一理论预示的所有内

容。我们相信进一步利用该理论的内涵将是有用的。 
资产定价模型的实证研究依赖于理性预期(rational expectations)，它指模型中的期望项

是条件数学期望。例如，当方程(3.1)中的期望项被看成条件数学期望并以 )( tZE ⋅ 和 )( tZE

来表达时，理性预期的假设得到了应用。理性预期意味着，观测到的事实与模型中期望值

之间的差异应该与期望值的条件信息无关。 

方程(3.1)表明 1+tm 和 1, +tiR 乘积的条件期望为常数 1.0。因此，当运用 t时期的任何可得

信息时，不应预测出方程(4.1)中的误差项 1,11 ++− tit Rm 与 0 有差异。如果使用工具 tZ 就可以

预测的收益 1, +tiR 存在时间上的变化，则当 1, +tiR 乘以一个有效的随机贴现因子 1+tm 时，模型

表示可预测性消失了。这意味着条件资产定价模型 “解释”资产收益变动的可预测性具有

意义。这一观点将股票价值的“随机游动”模型（意味着股票收益是完全不可预测的）一

般化。该模型是一个由风险中性引发的特殊情形。在风险中性下 IMRS 是一个常数。此时，

方程(3.1)表明从预测角度看收益不应与常数有差异。 

GMM 是这样估计的，即对样本均值正交性条件 )'( TZuG = 的一个 LN × 矩阵进行定

义，令 )(Gvecg = ，其中 Z 是观测到的工具，它是行为 tZ ′的 LT × 矩阵，而且是 t时期可

获信息的一个子集。9 )(⋅vec 算子表示把G 分割成行向量，每一个行向量的长度为 L ：

),...,,( 21 Nhhh 。然后把（各个） h 堆叠成一个长度等于正交性条件数量 NL的向量 g 。

Hansen(1982)通过最小化二次型 Wgg ' ，搜索使 g 接近于零的参数值获得关于 θ的 GMM 估

计，这里W 是一个 NLNL× 的加权矩阵。 

更 一 般 地 ， 令 )(1 θ+nu 表 示 随 机 N 维 向 量 1),( 11 −++ tt xmR θ ， 定 义

                                                        
9 本节假设同样的工具被应用于每一个资产方程。通常，每一个资产方程可以使用不同的工具集，但这会

使符号复杂。 
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∑ −
− ⊗=

t ttT ZuTg ))(()( 1
1 θθ 。令 Tθ 表示使二次型 TTT gAg ′ 最小化的参数值，这里 TA 可

以是依赖于样本的任何正定的 NLNL× 矩阵，并且令 TJ 表示二次型 TTT gAg ′ 的最小值。

Jagannathan 和 Wang(1993)证明 TJ 服从一个加权的卡方（weighted Chi-Square）分布，该分

布能够检验(3.1)成立的假设。 

定理 4.1. (Jagannathan 和 Wang，1993). 假定矩阵 TA 依概率收敛于一个常数正定矩阵

A。再假定 ),0()( 0 SNgT dT →θ ，这里 (.,.)N 表示多元正态分布， 0θ 是真实参数值，S

是一个正定矩阵。令 

                  0
][ θθθ =∂∂= TgED  

又令 

                  ))()](()()()[)(( 2121211212121 SAADADDDAIASQ ′′′−= −
 

其中，
21A 和 21S 是 A 和 S 的乔利斯基（cholesky）分解的上三角矩阵。那么矩阵Q 有

NL - )dim(θ 个非零的正特征根。将这些特征根表示为 iλ （ 1=i ，2 ，…， NL - )dim(θ ），

则 TJ 收敛于 

                  
)dim()dim(11 θθ χλχλ −−+⋅⋅⋅+ NLNL
 

其中， iχ （ 1=i ，2 ，…， NL - )dim(θ ）为独立随机变量，每一随机变量服从自由度为

1 的卡方分布。 
 
证明：参见 Jagannathan 和 Wang(1993)。 

注意到当矩阵 A 是 1−≡ SW 时，矩阵Q 是秩为 NL - )dim(θ 的幂等矩阵。因此Q 的非

零特征值是 1。在这种情形下，渐进分布变为一个简单的自由度为 NL - )dim(θ 的卡方分布。

这是 Hansen(1982)考虑的一个特殊情形，是他最先推导出了 TJ -统计量的渐进分布。 TJ -统

计量及定理 4.1 的扩展提供了模型 GMM 估计的拟合优度检验。 

Hansen(1982)指出，对任何固定的W ，使 Wgg ' 最小化的θ估计量是一致且渐进正态的。

如果选择的加权矩阵W 是正交化条件 S 的协方差矩阵的一致估计之逆，则估计量在固定

W ，使 Wgg ' 最小化的一类估计量中是渐近有效的。参数向量的最优 GMM 估计量的渐进
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方差矩阵为： 

            
1)]()([)( −∂∂′∂∂= θθθ gWEgECov                          (4.2) 

其中 θ∂∂g 是一个 )dim(θ×NL 的导数矩阵。实际中使用的是正交性条件样本均值渐进协

方差的一致估计量。即用 1)(ˆ −govC 替代(4.2)中的W ，并且将 )( θ∂∂gE 用相应的样本计算

结果代替。Hansen(1982)给出了最优加权矩阵的一个一致估计量的例子： 

                 )()()1([)(ˆ
11 jttjt

t j
t ZZuuTgovC −−++ ′⊗′= ∑∑                  (4.3) 

其中⊗表示克罗内克积。当正交性条件不存在序列相关时，就会产生一个通常被证明是很

有用的特例。在此特殊情形中，最优加权矩阵是矩阵 )(ˆ govC 的逆，这里 

                 =)(ˆ govC )]()()1([ 11 t
t

ttt ZZuuT ′⊗′∑ ++                       (4.4) 

最早由 Hansen(1982)提出的 GMM 加权矩阵有一些缺点。估计量无法保证是正定的，并且在

某些应用中可能具有不好的有限样本特性。许多研究工作探讨了 GMM 加权矩阵的其他估计

量。一个突出的例子是由 Newey 和 West(1987a)提出的用 Barleit 权重对(4.3)中的自协方差项

加权以得到一个半正定矩阵。Andrews(1991)， Andrews 和 Monahan(1992)， 及 Ferson 和

Foerster(1994)提出了提高有限样本特性的其他改进设计。 
 
4.2  GMM 的检验假设 

如上所述，当模型是过度识别时， TJ -统计量提供了 GMM 估计模型的拟合优度检验。

Hansen 的 TJ -统计量是运用 GMM 的金融文献中最广泛使用的检验。其他的以 GMM 为基

础的标准统计检验方法也出现在金融文献中，用以检验资产定价模型。其中一个是 Wald 检

验的推广，第二个是似然比检验统计量的类推。Newey(1985)以及 Newey 和 West(1987b)回
顾了以 GMM 为基础的其他检验统计量。 

对于 Wald 检验，考虑检验一个由赋值函数 0)( =θH 表述的 M 维向量的假设，这里

)dim(θ≤M 。θ的 GMM 估计量服从均值为θ和方差矩阵为 )(ˆ θovC 的渐进正态分布。给

定标准正则性条件，估计量 Ĥ 服从均值为零、方差矩阵为 θθ θ HovCH ′ˆ)(ˆˆ 的渐进正态分布，

这里下标表示偏导数，并且二次型 

              HHovCHHT ˆ]ˆ)(ˆˆ[ˆ 1−′′ θθ θ  
服从渐进卡方分布，它提供了标准的 Wald 检验。 

似然比类型的检验法是由 Newey 和 West(1987b)、  Eichenbaum，  Hansen 和

Singleton(1988，附录 C)以及 Gallant(1987)阐述的。Newey 和 West(1987b)称其为 D 检验。假

设零假设表示正交性条件 0)( =∗gE 成立，而在备择假设下子集 0)( =gE 成立。例如，
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),( hgg =∗
。当我们在零假设下估计模型时，二次型

∗∗∗ gWg ' 被最小化。令
∗

11W 表示 ∗W 的

左上分块；就是说，令它是在零假设下
1)( −gCov 的估计。当我们使这个矩阵保持固定时，

在备择假设下通过最小化 gWg ∗
11' 就可以估计模型。两个二次型的差 

             ]''[ 11gWgWggT ∗∗∗ −  

服从渐进卡方分布。当零假设为真时，其自由度等于M 。Newey 和 West(1987b)描述了这些

检验的其他方差。 
 
4.3  举例说明：用 GMM 检验条件 CAPM 

CAPM 把非线性过度识别约束施加在资产收益的一阶和二阶矩上。这些约束能够形成

经济计量检验的基础。为了能更清楚地认识这些约束，请注意，如果一个计量经济学家已知

或者能够估计 ),( mtit RRCov ， )( mtRE ， )( mtRVar 和 )( 0tRE ，则运用方程(2.1)就有可能从

CAPM 中计算 )( itRE 。给定 )( itRE 的直接样本估计值，期望收益是过度识别的。通过判断

资产的期望收益是否不同于模型给定的期望收益，就有可能运用过度识别来构建 CAPM 的

检验。本节中我们通过运用传统的收益-beta 公式和 CAPM 的随机贴现因子表示法说明这个

检验。这些例子可以很容易地扩展到多 beta 模型。 
 
4.3.1 静态的或者无条件的 CAPM 

如果我们假设 CAPM 中所有期望值项都指的是无条件期望值，我们就得到了 CAPM 的

无条件形式。运用方程(3.1)以及方程(3.4)给出的随机贴现因子表示法就可以直接估计 CAPM
的无条件形式。随机贴现因子为 

                 1101 ++ += mtt Rccm  

这里 0c 和 1c 是固定的参数。如果只用到无条件期望值，模型隐含着 

                 0}1){( 1110 =−+ ++ tmt RRccE  

其中 1+tR 是总资产收益的向量。样本正交性条件的向量是 

                 
∑ −+== ++

t
tmtTT RRccTccgg }1){()1(),( 111010

 

对于资产数 2>N ，正交性条件的个数是 N 并且参数的个数为 2，所以 TJ -统计量具有

2−N 的自由度。用随机贴现因子表示法检验无条件的 CAPM 是由 Carhart 等.(1995)以及

Jagannathan 和 Wang(1996)进行的，他们拒绝了使用战后美国月度数据的模型。 
无条件的 CAPM 检验也可以运用方程(2.1)给出的线性收益-beta 公式和 GMM 来进行。

令 10ttt RRr −= 表示超额收益向量，这里 tR0 表示某一参照资产的总收益，1是 N 维 1 向量；
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再令 mttt rru  β−= ，这里 β 是相对于市场的超额收益的 N 维 beta 向量，且 tmtmt RRr 0−=

是市场组合的超额收益。模型表明 

                  0)()( == mttt ruEuE  

令工具变量为 ),1( ′= mtt rZ ，那么样本正交性条件为 

                   ∑ ⊗−= −

t
tmttT ZrrTg ) ()( 1 ββ  

正交性条件的个数是 N2 而参数的个数为 N ，所以模型是过度识别的，可以用 TJ -统计量进

行检验。 
用收益-beta 公式检验模型的另一个方法是在假设期望收益与 CAPM 预测收益相差一个

被称为詹森阿尔法（Jensen’s Alphas）的参数向量α 的情况下来估计模型。重新定义

mttt rru  βα −−= ，模型有 N2 个参数和 N2 个正交性条件，所以它是恰好识别的。很容

易看出α 和 β 的 GMM 估计量等于 OLS 估计量，并且方程(4.4)产生了 White(1980)的异方差

一致标准误（Standard errors）。可以用 Wald 检验或者上述的 D -统计量来检验 CAPM。 

MacKinlay 和 Richardson(1991)用线性收益-beta 公式和 GMM 检验了无条件 CAPM，他

们拒绝了美国月份数据的模型。 
 
4.3.2. 条件 CAPM 

收益率分布变动可预测性的大量证据以及拒绝无条件 CAPM 的实证研究，引发了始于

20 世纪 80 年代初对条件形式 CAPM 的实证研究。在一个条件资产定价模型中，假定其中

的期望值是给定的公共信息集的条件期望。公共信息集是由预先确定的工具变量 tZ 的向量

表示的。Merton(1973)及 Cox， Ingersoll 和 Ross(1985)的多 beta 模型包容了条件期望。

Merton(1973，1980)和 Cox-Ingersoll-Ross 也说明，CAPM 的条件形式可作为其跨时期模型的

一个特殊形式来推导。Hansen 和 Richard(1987)描述了均值-方差有效性的条件和无条件形式

之间的理论关系。 
条件资产定价模型最早的实证公式是由 Hansen 和 Hodrick(1983)及 Gibbons 和

Ferson(1985)发展的潜变量模型，后来经 Campbell(1987)及 Ferson， Foerster， 和 Keim(1993)
改进。这些模型允许期望收益随时间变动，但保留了条件 beta 为固定参数的假设。在这些

假设下，考虑 CAPM 的线性收益-beta 表示，记为 )()( 11 −− = tmttt ZrEZrE β 。收益由超出无

风险资产收益的部分度量。令 tr1 是具有非零 1β 的某一参照资产的收益，所以 

           )()( 1111 −− = tmttt ZrEZrE β  

解关于 )( 1−tmt ZrE 的这一表达式并替换，得到 

                )()( 111 −− = tttt ZrCEZrE  
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这里 ).( 1ββ=C ，且 . 表示元素对元素相除。有了这一替代，期望市场风险溢价成为模

型中的潜变量，并且C 成为模型参数的 N 维向量。当我们构造误差项 ttt Crru 1−= 时，模

型意味着 0)( 1 =−tt ZuE ，而我们能够运用 GMM 来估计和检验模型。鉴于度量真实市场组

合的困难，Gibbons 和 Ferson(1985)证明潜变量模型是有吸引力的。但 Wheatley(1989)强调这

一模型仍需要假设 beta 对不可观测的市场组合的比率是常数参数。 
Campbell(1987)及 Ferson 和 Foerster(1995)研究表明，用美国数据的单 beta 潜变量模型

被拒绝了。这一发现拒绝了假设：存在一个（有条件的）最小方差组合使得这个组合的条件

beta 比率是固定参数。因此，实证证据表明条件资产定价模型必须与以下二者之一保持一致：

（1）随时间变动的 beta；（2）每个资产有多个的 beta。10 
Ferson 和 Harvey(1991)， Evans(1994)，及 Ferson 和 Korafczyk(1995)实证检验了具有常

数 beta 的条件多 beta 模型。他们用通常的统计检验拒绝了这样的模型，但是发现它们仍能

捕获股票和债券收益随时间变动的可预测性的大部分。在允许 beta 随时间变化时，这些研

究发现 beta 的时间变差（Time-variation）导致了期望资产收益的相对小的时间变差。考虑

以下近似就可获得这一发现的直观感觉。假设期望超额收益的时间变差（Time-variation）为

λβ=)( ZrE ，这里λ是各因子随时间变化的期望风险溢价向量， β 是一个随时间变化的

beta 的矩阵。使用泰勒级数，可以得到近似式： 

              )(][)()(][)()]([ λβλβλβ EVarEEVarEZrEVar ′+′≈  
分解式中的第一项反映了随时间变化的风险溢价的贡献；第二项反映了随时间变化的 beta

值的贡献。由于在月份数据中 beta 的期望值 )(βE 为 1.0，而平均风险溢价 )(λE 明显地小

于 0.01，因此第一项超过了第二项。这说明从对期望资产收益的可预测变动建模的角度看，

条件 beta 的时间变差不如期望风险溢价的时间变差重要。 
而从对资产收益的可预测时间变差建模的角度看，条件 beta 的时间变差不如期望风险

溢价的时间变差重要，这并不表示 beta 的变化在实证上是不重要的。从对期望资产收益横

截面变差建模的角度看，beta 的时间变差则可能是非常重要的。为了说明这一点，考虑由以

下模型得到的无条件的期望超额收益向量：  

              ),()()(}{)}({ βλβλλβ CovEEEZrEE +==  

作为横截面关系， ),( βλCov 项在资产的横截面上可能发生显著变化。因此， CAPM 的条

件形式对无条件期望收益的横截面的解释可能主要依赖于 beta 和期望市场风险溢价的共同

时间变差。Jagannathan 和 Wang(1996)的检验表明这是符合事实的。 
Harvey(1989)用期望市场溢价与条件市场方差的比率是一个固定参数的假设替代常数

beta 假设，表示为： 

              γ=−− )()( 11 tmttmt ZrVarZrE  

                                                        
10 具有一个以上的固定 beta 且具有随时间变动的风险溢价的模型通常与每一资产的单个随时间变化的 beta
相一致。例如，假设有两个具有常数 beta 和随时间变化的风险溢价的因子，则这两个因子的时间变化的结

合就是一个最小方差组合。 
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依照条件 CAPM，则条件期望收益可以写成： 

                   ),()( 11 −− = tmtttt ZrrCovZrE γ  
Harvey 的条件 CAPM 形式得益于 Merton(1980)模型的启发。在 Merton(1980)的模型中被称

为风险的市场价格的比率γ 等于均衡时代表性投资者的相对风险厌恶。Harvey 还假设市场

上的条件期望风险溢价（和已知固定γ 的条件市场方差）是工具变量的线性函数，表示为： 

11 )( −− ′= tmtmt ZZrE δ  

这里 mδ 是系数向量。定义误差项为 1−′−= tmmtt Zrv δ 和 )1( γttt vrw −= 。模型表明堆叠的

误差项 ),( ttt wvu = 满足 0)( 1 =−tt ZuE ，所以可用 GMM 直接估计模型，然后检验。

Harvey(1989)用美国的月份数据拒绝了条件 CAPM 的形式。当运用世界市场组合和 21 个发

达国家股票市场的月份数据时，Harvey(1991)拒绝了同样的公式。 

使用方程(3.4)给出的随机贴现因子表示法： 1101 ++ −= mtttt Rccm ，可以检验条件CAPM。

此时，系数 tc0 和 tc1 是信息集合 tZ 的可测量函数。为了对模型进行实证，有必要设定 tc0 和

tc1 的函数形成。从(3.4)中可以看出这些系数是条件期望市场收益及其条件方差的非线性函

数。至今仍无设定这一函数形式的理论指导。Cochrane(1996)建议用线性函数来逼近系数，

这一方法被 Carhart 等(1995)采纳，他用美国的月份数据拒绝了条件 CAPM。 
Jagannathan 和 Wang(1993)指出条件 CAPM 包含了一个无条件的双因子模型： 

              11101 )( +++ ++= mttmtt RIrEaam  

这里 tI 表示投资者的信息集， 0a 和 1a 是固定参数。他们指出，当所选择的 1+tm 满足

1)( 11, =++ tti mRE 时，上式是一个有效的随机贴现因子。使用一组可观测的工具 tZ ，并假设

)( 1 tmt ZrE + 是 tZ 的线性函数，他们发现这一模型形式比 CAPM 的无条件形式更好地解释了

无条件期望收益的横截面。Bansal 和 Viswanathan(1993)发展了 CAPM 的条件形式和多因子

模型，其中的随机贴现因子 1+tm 是市场或者因子收益的非线性函数。用非参数方法，他们

发现了支持模型的非线性形式的证据。利用国际市场股票、债券和货币收益率的数据，

Bansal， Haieh 和 Viswanathan(1993)比较了非线性模型和线性模型的表现，发现非线性模型

表现更好。用随机贴现因子表示法对条件 CAPM 和多 beta 模型的其他实证检验已开始在文

献中出现。我们期待未来的研究将更进一步改善各种实证设定之间的关系。 
 
5． 模型诊断 

我们已经讨论了与特定的理论资产定价模型相对应的随机贴现因子的几个例子，并且阐

明如何检验这些模型是否赋予金融资产正确的期望收益。这些模型的随机贴现因子是计量经
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济学家观测到的数据的特定参数函数。虽然以这些参数方法为基础的实证研究产生了令人感

兴趣的观点，但参数方法对经济环境作了很强的假设。本节讨论有关资产定价模型问题的其

他计量方法。 
 

5.1. 矩不等式约束 
当假定尽可能小的结构时，Hansen 和 Jagannathan(1991)从资产定价模型推导出约束条

件。特别地，他们假设金融市场遵循一价定律并且不存在套利机会。这些假设足以说明存在

一个随机贴现因子 1+tm （如果没有套利，它几乎必定（almost surely）为正）使得方程(3.1)

得以满足。 
请注意如果随机贴现因子是一个退化的随机变量（即一个常数），则方程(3.1)意味着所

有的资产必须获得相同的期望收益。如果资产获得不同的期望收益，那么随机贴现因子就不

可能是一个常数。换句话说，期望资产收益的横截面差异带有满足方程(3.1)的有效随机贴现

因子方差的含义。Hansen 和 Jagannathan 充分利用这一观测结果推导出了随机贴现因子波动

率的下界。Shiller(1979，1981)、 Singleton(1980) 及 Leroy 和 Porter(1981)推导出了特殊模

型中相关波动率的边界，他们的实证研究还表明包含在简单模型中的随机贴现因子的波动率

并不足以解释不同资产的期望收益。Hansen 和 Jagannathan(1991)说明了如何把这个波动率

边界当作一般的诊断工具来使用。 
接下来我们推导 Hansen 和 Jagannathan(1991)边界并讨论其实证应用。为了简化起见，

仅利用条件期望收益，并集中于边界的无条件形式。我们提出一个假设：无条件、无风险的

资产，且收益为
1

1)( −
+= tf mER 。取 fR 或者等价的 )( 1+tmE 值作为一个变动的参数来描述

边界。 

一价定律保证了满足方程(3.1)的随机贴现因子的存在。考虑以下任何 1+tm 在总资产收

益向量 1+tR 上的投影（projection）： 

              111 +++ +′= ttt Rm εβ                                        (5.1) 

其中， 

                  0)( 11 =++ tt RE ε  

这里 β 是投影系数向量。方程(5.1)的两边同乘以 1+tR 并取期望值，利用 0][ 11 =++ ttRE ε 就

得到一个可以解出 β 的表达式。把这个表达式代回(5.1)，就给出了投影的“拟合值”如下： 

                   1)( 1
11111

−
++++

∗
+ ′′′=′= ttttt RRERRm β                          (5.2)                 

通过查验，当用 ∗
+1tm 来代替 1+tm 时方程(3.1)得到了满足。从这个意义上说，方程(5.2)中的 ∗

+1tm

是一个有效随机贴现因子，因此，我们已经构造了随机贴现因子 ∗
+1tm ， 它同时是给定的 N

个资产中的一个投资头寸报酬 ，其中向量 1)( 1
11

−
++ ′′ tt RRE 给出了权重。这个报酬是可得资
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产报酬空间中每一个容许随机贴现因子的唯一线性最小二乘近似值。 

用 ∗
+1tm 替代方程(5.1)中的 β1+′tR ，这表明可以把任何一个随机贴现因子 1+tm 写成 

               111 +
∗
++ += ttt mm ε  

其中 0)( 11 =∗
++ tt mE ε 。它遵从 )()( 11

∗
++ ≥ tt mVarmVar 。这个表达式是 1+tm 变动的 hansen- 

Jagannathan 边界11的基础。由于 ∗
+1tm 只依赖于 N 个收益的二阶矩矩阵，下界也只依赖于计

量经济学家可获得的资产数据，而不依赖于所研究的特定资产定价模型。为了从标的资产的

收益矩，获得方差边界的一个明确的表达式，对前面的表达式进行替换，得到 

)()( 11
∗
++ ≥ tt mVarmVar  

         ββ )( 1+′= tRVar                               (5.3) 

        )],()()[(])(),([ 11 RmCovRVarRVarRVarRmCov ′×′= −−  

         )]()(1[)()]()(1[ 1 REmERVarREmE ′−′−= −  

这里隐去了时间下标以简化符号，最后一行是从 ),()()(1)( RmCovREmEmRE +== 得来

的。当我们改变
1)( −= fRmE 的假设值时，方程(5.3)描绘了在 )(mE ， )(mα 空间中的一条抛

物线，其中 )(mα 是 1+tm 的标准差。如果把 )(mα 置于 y 轴而把 )(mE 置于 x 轴，

Hansen-Jagannathan 边界就象是一只杯子，其意义在于任何一个有效的随机贴现因子 1+tm 都

必须具有使之处于杯中的均值和标准差。 
方程(5.3)给出的随机贴现因子波动率的下界与金融经济文献中长期使用的标准均值-方

差分析关系密切。为了说明这一点，回想起若 fRRr −= 是超额收益向量，那么(3.1)意味

着 

           )()()()()(0 rmrEmEmrE σρσ+==  

由于 11 ≤≤− ρ ，对所有的 i 有 

                )()()()( ii rrEmEm σσ ≥  

这个表达式的右边是资产 i 的夏普比率。夏普比率被定义为资产的期望超额收益除以超额收

益的标准差（参见 Sharpe1994 对这个比率的最新讨论）。考虑将 N 个资产所能构造的每一

个组合描绘在标准差（ x轴）与均值（ y 轴）平面上，在给定均值收益时，具有最小可能标

准差的投资组合的集合就是最小方差边界。考虑从 y 轴上的点 )(1 mE 引出的最小方差边界

                                                        
11 Kandel 和 Stambaugh(1987)、Mackinlay(1987,1995)及 Shanken(1987)推导了相关的边界。 
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的切线。切点是资产收益的组合。切线的斜率是夏普比率的最大值。当给定 N 个资产的一

个集合和无风险利率 )(1 mER f = 时，就可以得到这个夏普比率的最大值。这条线的斜率

也等于 fR 乘以给定
1)( −= fRmE 时 )(mσ 的 Hansen-Jagannathan 下界。也就是说，对给定的

fR ，我们有 

                 })()({)()( ii rrEMaxmEm σσ ≥  

前面的分析是以等价于一价定律的方程(3.1)为基础的。如果不存在套利机会，则说明

1+tm 是一个严格为正的随机变量。Hansen 和 Jagannathan（1991）指出如何利用无套利机会

的约束来获得 1+tm 的标准差的更严格的边界。他们还说明了如何把条件变量融合到分析中。

Snow(1991)扩展了 Hansen-Jagannathan 的分析，其中包含资产收益的更高阶矩。他的扩展是

基于 Holder 不等式。该不等式隐含对于给定的δ 和 p 值，因为 

              1)1()1( =+ pδ  

所以如下不等式是真实的： 

                   ppREmEmRE 11 )()()( δδ≤  

Cochrane 和 Hansen(1992)改进了 Hansen-Jagannathan 边界，使边界考虑到有关给定的随机贴

现因子和资产收益向量之间的相关关系信息。这就提供了一组比原来的边界更严格的约束条

件，后者仅是充分利用了相关系数必须在-1 和+1 之间这一条件。 
 
5.2. 矩不等式约束的统计推断 

Cochrane 和 Hansen(1992)、Burnside(1994) 及 Cecchett、 Lam 和 Mark(1994)阐述了在

检验一个特定的候选随机贴现因子是否满足 Hansen-Jagannathan 边界时应如何考虑抽样误

差。根据 Cochrane 和 Hansen（1992）的讨论，下面简述一个考虑了抽样误差的计算。 

假定计量经济学家有一个包含T 个观测值的作为候选随机贴现因子的时间序列，以 ty

表示， N 个资产的收益以 tR 表示。我们还假定无风险资产在 N 个资产当中。因此

FRmEv 1)( == 是一个未知的待估参数。考虑 1+tm 对单位向量和资产收益向量的线性回

归，形如 11 ++ +′+= ttt uRm βα 。我们利用以下总体矩条件系统中的回归函数： 

            vRE t =′+ )( βα                                           (5.4) 

            Nttt RRRE 1)( =′+ βα  

            vyE t =)(  
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            0][])[( 22 ≤−′+ tt yERE βα . 

第一个方程说明 βα tt Rm ′+≡+1 的期望值等于v。第二个方程说明 tm 的回归函数是一个有

效随机贴现因子。第三个方程说明v是我们要检验的那个特定候选随机贴现因子的期望值。

第四个方程说明特定的候选随机贴现因子满足 Hansen-Jagannathan 边界。 
把(5.4)中的最后一个不等式当作等式并使用 GMM，则利用 (5.4)中的 3+N 个方程可

以估计出参数v，α 和 N 维向量 β 。把最后一个式子当作等式看待，它相当于零假设： ty

的均值和方差使之处在 Hansen-Jagannathan 边界上。在零假设“(5.4)中的的最后一个方程作

为一个等式成立”下，GMM的准则函数 TJ 的最小值乘以T 服从一个自由度为 1的卡方分布。

Cochrane 和 Hansen(1992)建议用单边检验法检验不等式关系。 
 

5.3. 设定误差边界 
至此我们考察的方法大多数是在零假设“经济计量学家考虑的资产定价模型为所有的资

产设计了正确的价格（或期望收益）”下进行的。备择假设是“模型是错误的”同时考察模

型的错误程度。在这一节中，我们将遵循 Hansen 和 Jagannathan(1994)的研究讨论一个可能

的方法，用以考察模型中的缺省并设计一个模型设定误差的标量测度(scalar measure)。12 

令 ty 表示对应于给定的资产定价模型的候选随机贴现因子，令 ∗
+1tm 表示先前构造的唯

一的随机贴现因子并作为资产报酬的组合。我们假定 ][ tt RyE 不等于 N1 ， N1 是 N 维 1 向量。

也就是说，模型并没有给所有的总收益正确定价。把 ty 投影到 N 个资产收益上得到

ttt uRy +′= α ，并把 ∗
tm 投影到资产收益向量上得到 ttt Rm εβ +′=∗ 。由于候选的 ty 并没有

给所有的资产正确定价，所以α 和 β 不会相同。定义 tt Rp )( ′−= αβ 作为候选随机贴现因

子 ty 的修正报酬(modifying payoff )。很清楚， )( tt py + 是满足方程(3.1)的有效随机贴现因

子。Hansen 和 Jagannathan(1994)推导了以修正报酬的大小为基础的设定检验，它度量了候

选随机贴现因子 ty 与一个有效随机贴现因子的距离。Hansen 和 Jagannathan(1994)证明这一

距离的自然度量是 )( 2
tpE=δ ，它为模型的错误设定提供了一个经济解释。与 tp 正交的报

酬是被候选的 ty 正确定价的。 )( 2
tpE 是使用 ty 给任何一个标准化的拥有单位二阶矩的报酬

错误定价的最大数量。修正报酬 tp 同时是最小化修正，它足以使 ty 成为一个有效随机贴现

因子。 
                                                        
12 Newey(1985)考察了一般背景下的、以 GMM 为基础的模型设定检验。其他相关的研究包括 Boudoukh、
Richardson 和 Smith(1993)，他们计算了不等式约束出现时检验统计量概率的近似边界；Chen 和 Knez(1992)
使用相关的方法发展了市场一体化的非参数测度；Hansen、Heaton 和 Luttmer(1995)说明了当存在市场摩擦

时，如卖空限制或一定比例的交易成本，如何计算设定误差和波动率边界。 
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Hansen 和 Jagannathan(1994)考虑了以下最大化问题的解作为距离测度的估计量δ ，  

             ∑ ′+′+−= −

t
NtttT RyyTMax 21221 ]12)([ ααδ α               (5.5) 

如果 Tα 是(5.5)的解，那么修正报酬的估计是 tT Rα ′ 。可以很容易地证明(5.5)的一阶条件，说

明 tT Rα ′ 满足了与资产定价方程(3.1)相对应的的样本形式。 

为了获得与估计值 Tδ 相联系的抽样误差的估计，考虑 

              NTtTttt Ryyu 12)( 22 αα ′+′+−=  

tu 的样本均值是
2
Tδ 。通过利用 Newey 和 West(1987a)或 Andrews(1991)中描述的零频率谱密

度估计量并且运用于时间序列 TtTtu ...1
2}{ =− δ ，可以得到

2
Tδ 的方差的一致估计量。令 Ts 表

示用此方法得到的
2
Tδ 的估计标准差。那么，在标准假设下， TT sT )(21 δδ − 收敛于一个

服从 N )1,0( 分布的随机变量。因此，运用 delta 方法，我们得到 

                 )1,0()(221 NsT TTT →−δδδ                              (5.6) 

 
6. 结论 
 

本文回顾了各种资产定价模型的经济计量检验，这些模型以一价定律，无套利原则以及

投资者收益最大化化的市场均衡模型为基础。我们的讨论包括最早的均衡资产定价模型、

CAPM，并且考虑了动态多 beta 和套利定价模型。我们对表达为线性收益-beta 公式的资产

定价模型，给出了其传统两步骤估计量渐进分布的一些结果，并强调使用 Hansen(1982)的广

义矩方法对资产定价模型作经济计量评估。我们的例子阐明了 GMM 方法的简单性和灵活

性，指出大多数资产定价模型可以表示成随机贴现因子的形式，它使得 GMM 的应用直截了

当。最后，讨论了模型的诊断，它提供了 GMM 检验中统计拒绝原因的其他见解并且有助于

评价这些模型中的设定误差。 
 
附录 
定理 2.1 的证明 证明来源于 Jagannathan 和 Wang(1996)。 

首先引入一些其他的符号。令 NI 表示 N 维单位矩阵且 T1 表示T 维单位向量。根据方程(2.7)

得： 

                 kTNITR εμ )1(1 ′′⊗=− − ， 1=k ， … ， 2K  

其中 

                 11( kk εε = ， … ， kT1ε ， … ， 1Nkε  ， … ， )′NkTε  

通过 kb 的定义，我们有 
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                  kkkkNkk fffIb εβ ])([ 1 ′′⊗=− −  

这里 kf 是与向量 kε 相似的去均值的因子实现(the vector-demeaned factor realizations)。给定

因子（表示为 kf ）的时间序列，根据假定， iktε 和 jltε 的条件协方差是一个固定常数 ijklσ ，

我们有 

                 

0]1)[(

)1()])(([

)1(][)])(([

]))([(

11

11

11

11

=′′⊗=

⊗′′⊗=

⊗′′′⊗=

−−

∑
∑

−−

−−

−−

kl Tkkk

kl TNkkkN

TNklkkkkN

kkk

fffT

IfffIT

IfEfffIT

fRbE

εε

μβ

 

这里我们用∑kl
表示矩阵 ijijkl }{σ 。最后一行是依据 01 =′ Tkf 得到的。因此，我们已经证

明 )( kkb β− 与 )( μ−R 无关。所以，u 和 2γh 应该是无关的，并且方程(2.15)中 )(21 γ−gT

的渐进方差由下式给出 

                 1
2

1 )()]()([)( −− ′+′′ xxxhVaruVarxxx γ   。 

令 ijklπ 表示当 ∞→T 时 ),( jllikk fTfTCov εε ′′ 的极限值。令第 ij 个元素是 ijklπ 的矩阵为

kl∏ 。我们假定因子的样本协方差矩阵存在并且依概率收敛于一个元素为 klΩ 的常数正定矩

阵Ω。由于 )( ikikbT β− 依分布收敛于随机变量 ikkkk fT ε′Ω−1
，我们有 

                 1
,...,1,

1
222

2
)( −

=
− Ω∏Ω= ∑ llKkl klkklkhVar γγγ  

且 

                 1
2

1 )()()( −− ′′′= xxxhVarxxxW γ  

                   11

,...,1,

1
22

1 )()}({)(
2

−−

=

−− ′Ω∏Ω′′= ∑ xxxxxx llkl
Kkl

kklkγγ  

这里 kl∏′ 是一个矩阵，它的第 ij 元素是当 ∞→T 时 ),( jllikk fTfTCov εε ′′ 的极限值。 

                                                                       Q.E.D. 
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