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第 8 章 预测评价与预测组合* 
 

Francis X. Diebold 和 Jose A. Lopez 
 

显然，在经济学和金融学中，预测非常重要，并且广为使用。很简单，好的预测导致好的决

策。预测评价与预测组合技术的重要性紧随其后——预测使用者很自然地会热切关注预测的追踪

和改进预测的表现。更一般地，预测评价在实证经济学和金融学的许多问题中都位置显赫，比如： 
——预期是理性的吗？（例如Keane和Runkle，1990；Bonham和Cohen，1995） 
——金融市场有效吗？（例如Fama，1970，1991） 
——宏观经济冲击导致代理人在所有的时间跨度上修正他们的预期，或者只是在短期和中期的时

间跨度上修正他们的预期？（例如Campbell和Mankiw，1987；Cochrane，1988） 
——观察到的资产收益率是否“过于波动”？（例如Shiller，1979；LeRoy和Porter，1981） 
——从长期来看，资产的收益率可预测吗？（例如Fama和French，1988；Mark，1995） 
——远期汇率是否是不同时间跨度上的未来即期价格的无偏、并且/或者精确的预测？（例如

Hansen和Hodrick，1980） 
——政府预算计划可能是由于策略上的原因，系统性地过于乐观吗？（例如Auerbach，1994；
Campbell和Ghysels，1995） 
——名义利率是未来通货膨胀的良好预测吗？（例如Fama，1975；Nelson和Schwert，1977） 

本文中，我们有选择性地分五节阐述预测评价和预测组合的方法。第一节，讨论单个预测的

评价，尤其是评价能否以及如何改进预测。第2节，讨论相比较（competing）的预测精度的评价

和比较。第3节，讨论是否以及如何把一系列预测组合在一起，得到一个更优良的复合预测

（composite forecast）。第4节，阐述几个与经济学和金融学特别相关的预测评价问题，包括评价

变动方向预测、概率预测和波动率（volatility）预测的方法。第5节，给出结论。 
    在处理预测评价的问题上，一般性和繁琐性之间会有一个权衡。因此，大部分篇幅集中于单

变量协方差平稳过程的线性最小二乘预测，或者假定正态性，以使线性预测和条件期望一致。我

们留待读者去充实其余方面的内容。然而，在某些特别值得关注的情形中，我们确实直接关注导

致线性预测与条件均值不一致的非线性，以及需要特别注意的非平稳。 

 
1 单个预测的评价 
 

最优预测的性质众所周知，预测的评价基本上就是检验这些特性。首先，建立一些表示法并

且回顾一些熟悉的结果。用 ty 表示我们关注的协方差平稳时间序列。假设唯一的确定性分量是一

个可能非零的均值μ ，Wold表达式为 K++++= −− 2211 tttt bby εεεμ ，其中
),0(~ 2σε WNt ，

WN表示没有序列相关的（但不一定是高斯的，因而也不一定是独立的）白噪声。本文均假设可

逆性，这等价于具有单边自回归表达式。 

向前K步线性最小二乘预测为 K+++= −++ 11,ˆ tktktkt bby εεμ ，相应的向前K步预测误差为 

1111,, ˆ +−−+++++ +++=−= tkktkttktkttkt bbyye εεε L 。                   （1） 

                                                        
* 我们感谢 Clive Granger 有价值的评论，我们也感谢国家科学基金、斯隆基金及宾西法尼亚大学研究基金的资助。 
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最后，向前K步预测误差的方差为。 
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从最优预测立即可得到其误差的四个主要特性（下面有更详细的讨论）： 
（1）最优预测误差的均值为零（由（1）得）； 
（2）向前1步最优预测误差是白噪声（（1）相应于k=1时的特例）； 
（3）向前K步最优预测误差最多为MA(k-1)（（1）的一般情形）； 
（4）向前K步最优预测误差的方差随k非减（由（2）得）。 

在继续探讨之前，我们现在阐述一些精确的，无分布（distribution-free）的检验，以检验独立

（但不一定相同）的分布序列是否具有为零的中位数。这些检验对评价上述最优预测误差的特性

以及检验其他以后将会涉及的假设是有用的。这样的检验有许多，其中最流行也反复使用的有两

个，即符号检验和Wilcoxon符号-秩检验。 

用 tx 表示要检验的序列，假设有 T 个观测值。实施符号检验的零假设是观测值序列独立、中

位数为零。1 检验统计量是直观的，构造简单明了——在零假设下，容量为 T 的样本中，正观测

值数目的分布是参数为 T 和 1/2 的二项式分布。因此，检验统计量是简单的 
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在大样本中，统计量的学生化形式是标准正态分布， 
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因此，可用标准的二项式分布表或正态分布表来评估统计量的显著性。 
应注意的是，符号检验不要求分布对称。Wilcoxon 符号-秩检验，一个有关无分布的方法，确

实要求分布对称，当分布对称时，它具有比符号检验更高的功效。除了需要增加对称性假定，零

假设是一样的，检验统计量是正观测值的绝对值的秩之和， 
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其中排序是递增的（例如，指定最大绝对值的观测值的秩为 T，等等）。检验表面看来很简单——

如果潜在分布（underlying distribution）关于零对称，正观测值绝对值的秩之和“非常大”（或者

“非常小”）是“非常不可能的”。符号-秩统计量的精确有限样本的零假设分布没有多余参数

（nuisance parameter），也不随真实潜在分布的改变而改变，它已被制成统计表。此外，在大样本

时，统计量的学生化形式是标准正态分布， 
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1 如果序列为对称分布，那么中位数为零当然等同于均值为零。 
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最优预测特性的检验 

 

给定预测的追踪纪录（track record） tkty ,ˆ + 以及相应的实际值 kty + ，预测使用者自然想评价预

测的表现。上述分类的最优预测特性，很容易检验。 

 
a. 最优预测误差的均值为零 

取决于愿意保留什么样的假定，对这个假设可以做种种不同的标准检验。例如，如果 tkte ,+ 为

高斯白噪声（向前1步预测误差可能就是这种情况），那么显然可以选择标准 t 检验，因为它是精

确而且始终最有效力。如果误差不是高斯分布但仍然是独立同分布（i.i.d），那么t检验在大样本时

仍然是有用的。然而，如果有（或可能有）更复杂的依赖关系或异质结构，那么就需要用别的检

验，比如那些基于广义矩方法的检验。 
由于有时只可以得到短期的追踪纪录，如果非正态性或者更多的依赖/异质结构要求使用渐近

检验方法，那将是不幸的。然而，事实并非如此，因为正如 Campbell和Ghysels（1995）所指出

的那样，通常可以用无分布的非参数检验。尽管无分布的检验确实要求独立性（符号检验）或者

独立性和对称性（符号-秩检验），但是这些检验不要求分布在不同时间是正态分布或同分布。这

样，这些检验对各种预测误差分布，以及独立但不同分布类型的异方差是自动稳健的（automatically 
robust）。 

然而，当k>1时，即使最优预测的误差也可能呈现序列相关，因此必须对非参数检验进行修

正。在预测误差是（k-1）阶相关的假设下，下面k个预测误差序列中的每一个都无序列相关：

{ }L,,, 21,311,211,1 kkkkk eee +++++ ， { }L,,, 22,322,222,2 kkkkk eee +++++ ， { }L,,, 23,333,233,3 kkkkk eee +++++  

，，L { }L,,, 3,42,3,2 kkkkkk eee 。因此，对K个误差序列的每序列进行K次检验，每次检验的基准（size）

为 kα ，如果任何一个序列拒绝零假设，则拒绝零假设，这就是Bonferroni边界检验（基准上界

为α）。这个方法是保守的，甚至在渐近时也是保守的。作为另一种选择，可以仅使用k个误差序

列中的一个，并在α水平上进行一次精确检验，其代价是由于舍弃了许多观测值，功效会降低。 
在总结这一节时，我们强调，无分布的非参数检验与更常见的检验相比，既不是肯定“更好”

也不是肯定“更差”，它们有各自适用的场合，因而是互补的。非参数检验的优点是，它们通常是

精确的有限样本检验，具有很好的小样本功效。此外，要在小样本时使用更标准的检验方法，必

须满足正态性和同方差假定，非参数检验对是否偏离这些标准假定并不敏感。然而，非参数检验

的缺点是它们要求预测误差是独立的，这一假定甚至比条件均值独立还强，更不用说线性投影

（linear-projection）独立的假定了。此外，尽管非参数检验经过修正，可以允许预测误差有k阶相

关，但是必须付出很大的代价，这个代价可能是基准不精确或者功效下降。 
 

b. 向前１步最优预测误差是白噪声 
更准确地说，线性最小二乘预测的误差是线性投影独立的，而最小二乘预测的误差是条件均

值独立的。从来不需要误差完全序列独立，例如，就像GARCH过程的条件方差相关，总是可以

通过更高阶矩引入相关性。 
在保留不同假定的集合下，可以用标准的渐近检验来检验白噪声假设。例如，样本自相关和
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偏自相关函数，再加上Bartlett的渐近标准误，可以对预测误差是否是白噪声进行有效的图形诊断。

基于序列相关系数的标准检验以及Box-Pierce和有关的统计量可能也是有用的。 
Dufour（1981）对符号检验和Wilcoxon符号-秩检验进行改进，得到了向前1步预测误差序列

独立性的精确检验，不要求正态性或预测误差同分布。例如，考虑预测误差服从中位数为零的独

立对称分布这个零假设。那么，中位数（ 1,2,1 +++ tttt ee ）＝0；即，两个中位数为零的独立对称随机

变量的乘积本身也服从中位数为零的对称分布。在预测误差有正的序列相关的备择假设下，中位

数（ 1,2,1 +++ tttt ee ）>0；在预测误差有负的序列相关的备择假设下，中位数（ 1,2,1 +++ tttt ee ）<0。这

其实是检验交叉乘积序列 1,2,1 +++= ttttt eez 是否关于零对称。检验 tz 是否关于零对称，显然应该用

符号-秩检验， ∑ = +=
T

t ttD zRankxIW
1

)()( 。应注意的是，即使 tte ,1+ 不是序列相关的， tz 也可能

是序列相关的，从表面上看来，这明显违反了有效的符号-秩检验应该符合（可以用于检验 tz ）的

条件。因此，Dufour的贡献是重要的——Dufour证明，序列相关没有影响， DW 的分布与W 的分

布是一样的。 
 
c. 向前K步最优预测误差最多为MA(k-1) 

Cumby和Huizinga（1992）对大于k-1阶的序列相关提出了一个有用的渐近检验。零假设是 tkte ,+

序列为MA(q)（ 10 −≤≤ kq ），备择假设是大于k-1阶的滞后中至少有一个自相关系数不等于零。

在零假设下， tkte ,+ 的样本自相关系数 ]ˆ,,ˆ[ˆ 1 sqq ++= ρρρ L 具有渐近分布 ),0(~ˆ VNT ρ 。2因此， 

ρρ ˆˆˆ 1−= VTC  

在零假设下的渐近分布是
2
sχ 分布，其中V̂ 为V 的一致估计量。 

也可以对Dufour（1981）的无分布非参数检验进行调整，为大于k-1阶的序列相关提供有限样

本边界检验。如前所述，将预测误差分成k个序列，在（k-1）阶相关的零假设下，每个序列都是

序列独立的。那么，对每个序列，取 ktkttkttk eez +++= ,2,, ，如果有一个或更多个子集的检验统计量

在 kα 水平上被拒绝，那么零假设在以α 为上界的显著性水平上被拒绝。 

 
d. 向前 k 步最优预测误差的方差随 k 非减 

向前 k 步预测误差的方差 )()var( 1

1
22

,
2 ∑ −

=+ ==
k

i itktk be σσ 随 k 非减。因此，有必要简单检查

一下样本的向前 k 步预测误差的方差和 k 的函数关系。两者均要满足的条件以及观察预测误差的

方差随 k 增长的模式，经常可以带来有用的信息。3 只要注意允许不同时期的样本方差相关，也可

                                                        
2 s 是使用者选择的滞后截止阶数。 
3 Diebold 和 Lindner（1995）在非平稳长期-记忆的环境下，拓展了这一思路。 
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行进行正式的统计推断。 
 
评价对于信息集的最优性 
 

最优预测误差的重要性质，是在做预测时，预测误差在可得信息集的基础上是不可预测的（包

括上述分类的特性在内）。所有其它性质都来源于这一性质。无论关注的是线性投影最优还是条件

均值最优，无论有关的损失函数是否是二次型，无论预测序列是否平稳，这个说法都是正确的。 
依据Brown和Maital（1981），区别局部最优（partial optimality）和完全最优（full optimality）

是有益的。局部最优指在可得信息集 tΩ 的一些子集而不是所有子集上，预测误差是不可预测的。

例如，局部最优的特征是，一个预测就用来形成预测的信息而言是最优的，但是使用的这些信息

不是本来可以用来形成预测的全部信息。因此，在相比较的预测中，如果就它自己的信息集而言

每一个都是最优的，那么每一个预测都可能有局部最优特性。 

可以通过 tttkt uxe +′=+ α, 形式的回归检验局部最优，其中 ttx Ω⊂ 。像在 Mincer 和 Zarnowitz

（ 1969 ）一文中一样，关于 tkty ,ˆ + 局部最优检验的特例很受关注。有关的回归为

ttkttkt uye ++= ++ ,10, ˆαα 或 ttktkt uyy ++= ++ ,10 ˆββ ，其中局部最优对应于 )0,0(),( 10 =αα 或

)1,0(),( 10 =ββ 。4 也可对回归进行扩展，允许有不同类型的非线性。例如，依据 Ramsey（1969），

可以检验在回归 t
J

j
j

tktjtkt uye += ∑ = ++ 0 ,, ˆα 中，是否所有系数均为零。 

与局部最优不同，完全最优要求预测误差在进行预测时所有可得信息（即 tΩ 的全部）的基

础上不可预测。从概念上说，可以通过 tttkt uxe +′=+ α, 形式的回归检验完全最优。*如果对所有

的 ttx Ω⊆ ， 0=α ，那么预测是完全最优的。在实践中，永远无法检验完全最优，只能检验信

息集不断增大时的局部最优。 
也可用无分布的非参数方法检验对于不同信息集的最优性。例如，象 Campbell 和 Dufour

（1991，1995）所提出的，很容易对符号检验和符号-秩检验进行修改，用来检验预测误差与可得

信息之间的正交性。例如，如果 tte ,1+ 是独立于 ttx Ω∈ 的线性投影，那么 0),cov( ,1 =+ ttt xe 。因

此，在对称的情况下，可以使用符号-秩检验来验证是否 [ ] [ ] 0,,1 == + tttt xeEzE ，或者更一般地，

可以用符号检验来验证中位数（ tz ）=中位数 ),( ,1 ttt xe + =0。5相关的符号统计量和符号-秩统计量

是 ∑ = +⊥ =
T

t tzIS
1

)( 和 ∑ = +⊥ =
T

t tt zRankzIW
1

)()( 。此外，可以通过取 )(,1 tttt xgez += ，其中

                                                        
4在这些回归中，向前 1 步预测的扰动项应该是白噪声，但向前多步预测的扰动项可能是序列相关的。 
* 原文为完全理性 full rationality，疑有误。——译者注。 
5 应用符号检验或者符号-秩检验来检验 tz 的条件是否满足，并不是显而易见的，但是这些条件是满足的，详见

Campbell 和 Dufour（1995）。 
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g(.)为我们感兴趣的非线性函数，对信息集中的元素进行非线性变换，这对于评价预测是条件均值

独立而不是简单的线性投影独立是有价值的。最后，与前面一样，可以将检验推广到向前 k 步预

测误差。简单地取 )(, ttktt xgez += ，将 tz 序列分成通常的 k 个子集，如果子集中的任何一个检验

统计量在α/k 的水平上是显著的，那么在以α为上界的显著性水平上拒绝预测误差与可得信息正

交这个零假设。6 
 
2. 比较多个预测的精度 
 
预测精度指标 

事实上，任何人都不可能得到完全最优预测；取而代之，常常出现的情形是对几个预测（它

们都是局部最优的）进行比较，或者把它们组合在一起。在衡量预测精度时，关键的目标是损失

函数 )ˆ,( ,tktkt yyL ++ ，通常限指 )( ,tkteL + ，这个函数描绘由各对预测值和实际值产生的“损失”、

“代价”、或“负效用”的图形。除了损失函数的形状，预测的时间跨度（forecast horizon）（k）
也相当重要。损失函数不同且/或时间跨度不同，预测精度的排序可能很不相同。这个问题导致有

些人举出理由证明各种“普遍适用的”精度指标有种种优点。例如，Clements 和 Hendry（1993）
主张用一种精度指标，用该指标衡量精度时，预测的排序对某些变换是不变的。 

然而，合适的损失函数最终取决于待研究问题的状况。如 Diebold（1993）和其他许多人所强

调的，预测通常用于特定的决策环境，例如，政府官员的政策决策或市场参与者的交易决策。因

此，合适的精度指标是从预测使用者面对的损失函数中产生的。例如，经济学家可能对来自不同

预测的利润流（例如 Leitch 和 Tanner，1991，1995；Engle 等，1993）或效用流（例如 McCulloch
和 Rossi，1990； West、 Edison 和 Cho，1993）感兴趣。 

尽管如此，让我们讨论一些标准的统计损失函数，因为它们使用广泛，是常用的基准

(benchmarks)。通常是对预测误差 tktkttkt yye ,, ˆ +++ −= 或百分误差 kttktkttkt yyyp ++++ −= /)ˆ( ,, 定义

精度指标。例如，平均误差（ mean error ） ∑ = +=
T

t tkte
T

ME
1 ,

1
，以及平均百分误差

∑ = +=
T

t tktp
T

MPE
1 ,

1
是偏倚指标（measures of bias），偏倚指标是精度的一个组成部分。 

目前，最常见的总体精度指标是均方误差 ∑ = +=
T

t tkte
T

MSE
1

2
,

1
，或均方百分误差

∑ = +=
T

t tktp
T

MSPE
1

2
,

1
。通常用这些指标的平方根以保持单位，这就产生了均方根误差

∑ = +=
T

t tkte
T

RMSE
1

2
,

1
，以及均方根百分误差 ∑ = +=

T

t tktp
T

RMSPE
1

2
,

1
。相对不是那么流行

但还是常用的精度指标是平均绝对误差 ∑ = +=
T

t tkte
T

MAE
1 ,

1
，和平均绝对百分误差

                                                        
6 我们的讨论隐含的假定是 tte ,1+ 和 )( txg 都是以零为中心的。如果预测是无偏的，那么对 tte ,1+ 来说，这个假定

是成立的，但是，没有理由认为，对 )( txg 来说，这个假定也应该成立。因此，一般来说，是对 )( txg  - tμ 进

行检验，其中 tμ 为 )( txg 的中心参数，比如均值、中值或趋势倾向。详见 Campbell 和 Dufour（1995）。 
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∑ = +=
T

t tktp
T

MAPE
1 ,

1
。 

将均方误差（MSE ）分解成预测误差的方差及预测偏倚的平方之和，可获得一些信息。即， 

[ ] [ ] [ ] 2
,,

2
, )ˆ()ˆvar()ˆ( tktkttktkttktkt yEyEyyyyEMSE ++++++ −+−=−= ， 

或等价地 

[ ] [ ] 2
,,, )ˆ()ˆ,cov(2)ˆvar()var( tktkttktkttktkt yEyEyyyyMSE ++++++ −+−+= 。 

这一结果清楚地表明均方误差仅取决于实际序列和预测序列联合分布二阶矩的结构。因此，如

Murphy和Winkler（1978，1992）所指出的，虽然对 kty + 和 tkty ,ˆ + 的联合分布来说，均方误差是一

个有用的概括统计量（summary statistic），但是它包含的信息通常比实际联合分布本身所包含的

信息要少得多。因此，突出联合分布不同侧面的其他统计量可能也是有用的。当然，最终人们可

能想直接致力于估计联合分布。如果样本容量足够大，可以估计相对精度，估计联合分布是可行

的。 
 
衡量可预测性 

 
评价预测精度是自然的、并可提供信息。然而，我们得赶紧补充指出，即使是很好的预测，

实际值与预测值也可能不相同。举一个极端的例子，注意到零均值白噪声过程的线性最小二乘预

测就是零——预测值和实际值的路径看起来很不一样，然而在二次型损失函数下，不存在更好的

线性预测。这个例子凸显了可预测性的内在局限性，可预测性取决于被预测的过程；一些过程天

生就容易预测，而另一些过程则难以预测。换言之，预测器（forcaster）以之为条件达到最优的信

息，有时是很有价值的，有时是没有价值的。 
如何量化可预测性的问题立刻出现了。Granger 和 Newbold（1976）按大家熟悉的线性回归的

2R 的模式，对在二次型损失函数下协方差平稳序列的可预测性，提出了一个很自然的定义 

)var(
)var(

1
)var(
)ˆvar(

1

,1

1

,1

+

+

+

+ −==
t

tt

t

tt

y
e

y
y

G  

其中，预测值和预测误差都是指最优（即线性最小二乘最优或条件均值最优）预测。 
在结束本小节时，我们指出，虽然可预测性指标是有用的概念，但是可预测性的大小是由过

程的总体性质及其最优预测决定的，所以可预测性指标不能帮助人们评价实际报告的（可能远非

最优的）预测的“优度”。例如，如果 tty ,1ˆ + 的方差不比协方差平稳序列 1+ty 的方差低很多，那么，

可能是预测很糟糕，也可能是序列天生就几乎不可预测，也可能两者兼而有之。 
 
预测精度的统计比较 7 
 

损失函数一旦确定，了解相比较的预测中哪一个预测的期望损失最小，经常是令人感兴趣的。

当然可以根据样本期平均损失的大小对预测排序，但是人们可能希望能够衡量这样的平均损失的

抽样变异性（sampling variability）。或是希望能够检验预测 i 和预测 j 之间的期望损失之差为零（即

                                                        
7 本小节很大一部分取自于 Diebold 和 Mariano（1995）。 
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)]ˆ,([)]ˆ,([ ,,
j

tktkt
i

tktkt yyLEyyLE ++++ = ）的假设，备择假设是其中一个预测比另一个更好。 

对一个预测集合中每一个预测的期望损失相等的假设，Stekler（1987）提出了一个以秩为基

础的检验。8 给定 N 个相比较的预测，根据它们的精度在每一次预测时给每一个预测一个秩（最

好的预测取秩为 N ，次好的取秩 1−N ，以此类推）。那么将每个预测的秩逐期加总， 

))ˆ,(
1

i
kt

T

t
kt

i yyLRankH +
=

+∑= （ ， NI ,,1K= ， 

形成了拟合优度检验的卡方统计量， 

∑
=

−
=

N

i

i

NT
NTHH

1

2

2/
)2/(

。 

在零假设下，
2

1~ −NxH 。如此处所述，这个检验要求排序是独立于空间和时间的，但是如果排序

是时间上（k-1）阶相关，沿用 Bonferroni 边界检验法，可以对检验进行简单的修正。不仅如此，

通过利用 Fisher 的随机化原理，可能可以求得该检验的精确形式。9 
Stekler 以秩为基础的方法的一个局限，是舍弃了不同预测之间期望损失差异程度的信息。在

许多应用中，人们不仅想知道期望损失之差是否不等于零（或比率不等于 1），而且想知道相差多

大。实际上，人们想知道损失之差的样本均值的抽样分布（或单个损失的样本均值的抽样分布），

知道抽样分布除了直接提供信息， 也使得人们可以使用 Wald 检验来验证期望损失之差为零这个

假设。Diebold 和 Mariano（1995）在 Granger 和 Newbold（1986）以及 Meese 和 Rogoff（1988）
这些更早期的工作的基础上，发展了一种检验期望损失之差是否为零的方法，它可以允许预测误

差非零均值、非高斯分布、序列相关以及同期相关。 

一般而言，损失函数为 )ˆ,( ,
i

tktkt yyL ++ 。由于在许多应用中，损失函数是预测误差的直接函数，

)()ˆ,( ,,
i

tkt
i

tktkt eLyyL +++ = ，为简化符号起见，我们此后用 )( ,
i

tkteL + 表示损失函数，然而，我们要

注意，某些损失函数（如变动方向预测的损失函数）不能简化成 )( ,
i

tkteL + 形式的损失函数。10 两

个 等 预 测 精 度 的 零 假 设 为 )]([)]([ ,,
j

tkt
i

tkt eLEeLE ++ = ， 或 0][ =tdE ， 其 中

)()( ,,
j

tkt
i

tktt eLeLd ++ −≡ 为损失之差。 

如果 td 为协方差平稳、短期记忆序列，那么可以用标准的结果推导损失之差的样本均值的渐

近分布， 

))0(2,0(~)( d

a
fNdT πμ− ， 

其中 ])()([/1
1 ,,∑ = ++ −=

T

t
j

tkt
i

tkt eLeLTd 是损失之差的样本均值， ∑∞

−∞=
=

τ
τγ )(2/1)0( ddf 是损

                                                        
8 Stekler 使用的损失函数是均方根误差，但是也可以使用其他损失函数。 
9 例如，参见 Bradley（1968），第 4 章。 
10 在这种情况下，应该使用 )ˆ,( ,

i
tktkt yyL ++ 形式的损失函数。 
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失之差在频率为零时的谱密度， )])([()( μμτγ τ −−= −ttd ddE 是损失之差在位移量为τ时的自

协方差，而μ 是损失之差的总体均值。 )0(df 的表达式表明，即使损失之差仅仅是弱序列相关，

由于自协方差项的累积，序列相关的修正也可能相当大。在大样本中，用于检验等预测精度的零

假设的统计量显然是经过标准化的损失之差的样本均值， 

Tf

dB
d /)0(ˆ2π

= ， 

其中 )0(ˆ
df 为 )0(df 的一致估计。 

获得预测精度的精确有限样本检验来补充渐近检验是有价值的。和往常一样，可以使用各种

符号检验和符号-秩检验。在使用符号检验时，零假设是损失之差的中位数为零，即中位数

0))()(( ,, =− ++
j

tkt
i

tkt eLeL 。注意，零假设损失之差的中位数为零，与零假设损失的中位数之差为

零是不一样的，即中位数 ≠− ++ ))()(( ,,
j

tkt
i

tkt eLeL 中位数 −+ ))(( ,
i

tkteL 中位数 ))(( ,
j

tkteL + 。由于这

个原因，符号检验的零假设与渐近 Diebold-Mariano 检验的零假设在精神上略有差异，但是尽管如

此 ， 符 号 检 验 的 零 假 设 有 直 观 且 有 意 义 的 解 释 ：

))()(())()(( ,,,,
j

tkt
i

tkt
j

tkt
i

tkt eLeLPeLeLP ++++ <=> 。 

在使用 Wilcoxon 符号-秩检验时，零假设是损失之差序列关于零这个中位数（从而也是均值）

对称，这个零假设准确地对应于渐近 Diebold-Mariano 检验的零假设。例如，如果将 )( ,
i

tkteL + 和

)( ,
j

tkteL + 的位置互换，分布是一样的，那么损失之差是关于零对称的。损失之差是否关于零对称

说到底是一个经验性的问题，可用标准的方法进行评估。 

无分布的非参数检验统计量是直观的，构造简单明了。符号检验统计量是 ∑ = +=
T

t tB dIS
1

)( ，

而符号-秩检验统计量是 ∑ = +=
T

t ttB dRankdIW
1

)()( 。与前面一样，可以用 Bonferroni 边界法来

处理序列相关。有趣的是，注意在比较多步预测时，用 Engle 和 Kozicki（1993）的话说，预测误

差序列相关可能是“共同特性”，因为预测误差序列相关在很大程度上是由于预测的时间跨度比数

据抽样的时间间隔更长这一事实产生的，因此，即使在预测误差中有序列相关，在损失之差中也

可能没有序列相关。当然可以对这种可能性进行实证检验。 
West（1994）采用了一个与 Diebold 和 Mariano 的方法关系非常密切、然而又不尽相同的方

法。主要的区别是 West 假设预测值是用估计出来的回归模型计算的，并且在这样的框架中直接考

虑了参数不确定性的影响。当估计的样本较小时，两种检验方法会产生不同的结果。然而，随着

估计期相对于预测期的长度不断增长，参数不确定性的影响消失，Diebold-Mariano 统计量和 West
统计量是相同的。 

West 的方法比起 Diebold-Mariano 的方法既更广义又更狭义。更广义在于它修正了由于不断

更新参数估计而导致的非平稳，更狭义在于这些修正是在比 Diebold-Mariano 的框架更严格的框架

限制中进行的，在 Diebold-Mariano 的框架中，不需要对我们通常不知道或不完全知道的、构成预

测基础的模型作任何假定。 
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在结束本小节时，我们指出，将预测的精度与“朴素（naive）”预测的精度进行比较，有时

可以提供一些信息。Theil（1961）的 U 统计量实现了这样一种简单而常见的比较。U 统计量是某

一给定预测的向前 1 步预测的均方误差与随机游走预测 ttt yy =+ ,1ˆ 的均方误差之比，即， 

∑

∑

=
+

=
++

−

−
= T

t
tt

T

t
ttt

yy

yy
U

1

2
1

1

2
,11

)(

)ˆ(
。 

可以直接推广到其它损失函数或其他时间跨度。可以用刚刚描述过的方法确定构成 U 统计量基础

的、均方误差之比的统计显著性。当然，必须记住，特别是对许多经济变量和金融变量而言，随

机游走预测未必“朴素”，所以 U 统计量的值接近 1，未必是“坏事”。包括 Armstrong 和 Fildes
（1995）在内的一些作者，提倡用 U 统计量以及与 U 统计量密切相关的其他统计量来比较不同预

测方法在预测不同序列时的精度。 
 
3. 将预测组合在一起 
 

在比较预测精度时，人们会问，就特定的损失函数而言，哪一个预测最好。然而，不管一个

预测是否“最好”，关于能否将相比较的预测以类似于构建资产组合的模式有效地组合起来，形成

一个优于所有原始预测的复合预测，仍然是一个问题。因此，预测组合，尽管明显与预测精度比

较有关，在逻辑上是不同的，有其独立的意义。 
 
预测包容检验（forecast encompassing test） 
 

预测包容检验使我们可以确定某一预测是否包含（或涵盖）了相比较的预测所包含的所有相

关信息。这个想法至少可以追溯到 Nelson（1972）以及 Cooper 和 Nelson（1975），而 Chong 和

Hendry（1986）将这个想法正式化并加以扩展。为简化起见，我们集中关注有两个预测
1

,ˆ tkty + 和
2

,ˆ tkty +

时的情况。考虑回归 

tkttkttktkt yyy ,
2

,2
1

,10 ˆˆ ++++ +++= εβββ 。 

如果 )0,1,0(),,( 210 =βββ ，我们说模型 1“预测包容”（forecast-encompass）模型 2，而如果

)1,0,0(),,( 210 =βββ ，我们说模型 2 预测包容模型 1。对 ),,( 210 βββ 的任何其他值，两个模型

不互相包容，两个预测都包含关于 kty + 的有用信息。在特定条件下，可用标准的方法检验包容假

设。11 此外，尽管这种检验看来还没有出现在预测文献中，但是将前面讨论过的无分布的检验进

行简单的推广，求解包容假设的精确有限样本检验（或是当 k>1 时的边界检验）是简单明了的。 
Fair 和 Shiller（1989，1990）提出了一种与上述方法不同但与之相关的方法，它基于回归 

        tktttktttkttkt yyyyyy ,
2

,2
1

,10 )ˆ()ˆ( ++++ +−+−+=− εβββ 。 

                                                        
11 注意如果 k>1， tkt ,+ε 通常会有 MA(k-1)序列相关。 
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与前面一样，预测包容对应于系数值（0，1，0）或（0，0，1）。在预测包容的零假设下，Chong-Hendry
和 Fair-Shiller 的回归是相同的。然而，当预测的包容是单整的，可以证明 Fair-Shiller 的框架更方

便，因为，Fair-Shiller 的框架设定用的是变化量，便于使用高斯渐近分布理论。 
 
预测组合 

 
一个模型的预测不能包容其他模型的预测，表明所有被考察的模型都是错误设定的。在实践

中，这种情况很常见，并不奇怪，因为所有的预测模型当然是错误设定的——它们总是有目的地

对复杂得多的现实进行抽象。那么，预测组合技术的作用是什么？在一个信息集可以即刻且无成

本地合并在一起的世界里，预测组合技术没什么用；合并信息集总是比预测好。在长期，有时通

过改进模型的设定，可以将信息集合并在一起。但是在短期——特别是当必须在给定的时限之前

做出及时的预测——合并信息集常常要么是不可能的，要么代价实在高。这个简单的见解推动了

关于预测组合的一个务实的想法，这个想法认为，由于假定不能合并信息集，分析的基本对象是

预测而不是模型。因此，可将预测组合看作连接短期的、实时（real time）的预测的产生过程和

更长期的、正在进行的模型发展过程的重要纽带。 
人们已经提出了许多组合方法，可以将这些组合方法粗略地分成两类，“方差-协方差”法和

“基于回归”法。我们先考虑 Bates 和 Granger（1969）提出的方差-协方差法。假设我们有两个

无偏预测，用这两个无偏预测构建一个组合预测 12 

2
,

1
,, ˆ)1(ˆˆ tkttkt

c
tkt yyy +++ −+= ωω 。 

因为权重和为 1，复合预测必然是无偏的。此外，被组合在一起的预测的误差将满足和被组合在

一起的预测一样的关系，即， 

2
,

1
,, )1( tkttkt

c
tkt eee +++ −+= ωω ， 

其方差为 12
2
22

22
11

22 )1(2)1( σωωσωσωσ −+−+=c ，其中
2
11σ 和

2
22σ 为无条件预测误差的方差，

而 12σ 是它们的协方差。使组合预测误差的方差最小化（而且由无偏性，组合预测误差的均方误

差也最小化了）的权重为 

12
2
11

2
22

12
2
22*

2σσσ
σσ

ω
−+

−
= 。 

注意最优权重由基础方差和基础协方差（underlying variance and covariance）共同决定。而且，很

容易证明，除一个预测包容另一个预测的情形以外，最优复合预测误差的方差小于 ),( 2
22

2
11 σσ 的

最小值。因此，从总体上看，将预测组合在一起没损失什么，而且有可能很有好处。 
在实践中，我们用一致估计代替最优组合权重中的未知方差和协方差；即，我们用

j
tkt

T

t
i

tktij eeT ,1 ,/1ˆ += +∑=σ 代替 ijσ 估计
*ω ，得到 

12
2
11

2
22

12
2
22*

ˆ2ˆˆ
ˆˆ
σσσ

σσ
ω

−+
−

= 。 

在通常可以取得的样本容量的有限样本中，抽样误差会损害组合权重的估计，原始预测之间经常

                                                        
12如 Newbold 及 Granger（1974）所证明的那样，推广到 M>2 个相比较的无偏预测是简单明了的。 
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有共线性，使抽样误差损害组合权重估计的问题更加严重。因此，虽然我们希望通过将预测组合

在一起以减少样本外预测的均方误差，但是我们不能保证一定能做到。然而，就像 Clemen（1989）
在回顾大量预测组合的文献时所发现的那样，在实践中，预测组合技术常常表现非常好。 

现在考虑预测组合的“回归法”。Chong-Hendry 和 Fair-Shiller 的包容回归的形式直接表明，

可以通过简单地将实际值对预测值回归来将预测组合在一起。Granger 和 Ramanathan（1984）指

出，最优方差-协方差组合权重向量可以解释成受两个约束（权重和为 1 以及不包括截距项）时 kty +

的线性预测对预测值回归的系数向量。当然，在实践中，我们只是对可取得的数据进行回归。 
一般而言，回归法是简单灵活的。因为任何“回归工具”都有使用的可能性，回归法有许多

变形和扩展。关键是合理目标下的推广。我们给出四个例子：随时间变化的组合权重、动态组合

回归、组合权重接近等权的贝叶斯退化（Bayesian shrinkage）、非线性组合回归。 
 
a. 随时间变化的组合权重 

Granger 和 Newbold（1973）在方差-协方差的背景下、Diebold 和 Pauly（1987）在回归的背

景下提出了随时间变化的组合权重。例如，在回归框架中，人们可以对组合回归进行加权估计或

滚动估计，或者估计参数会随时间变化的组合回归。 
应该用随时间变化权重的原因有很多。首先，不同的学习速度导致某个预测相对于其它预测

随时间不断改进，在这种情况下，人们自然想逐渐增加这个准确性正在不断提高的预测的权重。

其次，不同预测模型的设计可能使这些预测方法在某些环境中相对于在其它环境而言是更好的预

测工具。例如，在高通胀时期，工资-价格部分高度发达的结构模型可能大大优于较简单的模型。

在这样的时期，更复杂成熟的模型将得到更高的权重。再次，代理人决策规则中的参数可能随时

间漂移，某些预测技术可能相对而言更容易受到这种漂移的影响。 
 

b. 动态组合回归 
组合回归产生误差的序列相关是很自然的。Diebold（1988）考虑了协方差平稳时的情形，认

为当 121 ≠+ ββ 时，在无约束的预测组合回归中，可能会有序列相关。更一般地，在组合回归中

允许序列相关以捕捉其它预测没有捕捉到的被预测变量的动态特性，可能是个好主意。在这方面，

遵从 Hendry 和 Mizon（1978），Coulson 和 Robins（1993）指出，扰动项序列相关的组合回归是

他们所提倡的、包括滞后因变量和滞后预测值的组合回归的特例。 
 

c. 组合权重接近等权的贝叶斯退化 
经常可以发现，各预测的简单算术平均即使相对于各预测的“最优”复合预测的表现也非常

好。13 显然，施加等权重约束消除了估计权重间的变异，代价是有可能产生偏倚。然而，有证据

表明，在二次型损失函数下，施加等权重约束的好处经常超过这种代价。了解到这一点，Clemen
和 Winker（1986）以及 Diebold 和 Pauly（1990）提出了贝叶斯退化技术，允许在估计组合权重时

不同程度地结合先验信息；这样一来，最小二乘权重和先验权重就成为后验均值组合权重的极端

特例。实际的后验均值组合权重是这两个极端权重矩阵的加权平均。例如，当使用自然共轭正态-
伽马分布（natural conjugate normal-gamma prior）时，后验均值组合权重向量为 

)()( 1 βββ FFQFFQ ′+′+= − 先验后验
，  

其中
先验β 为先验均值向量，Q 为先验精度矩阵，F 为组合回归的设计矩阵（design matrix），而 β̂

                                                        
13 参见 Winkler 和 Makridakis（1983），Cleman（1989），以及这两篇文章的许多参考文献。 
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为最小二乘组合权重向量。退化明显是朝向一个中心趋势指标（例如算术平均）。在这个过程中，

组合权重逐渐向算术均值靠拢，但是当（或如果）数据有某些问题时，数据仍然会有所表现。 
 
d. 非线性组合回归 

当然，没有理由一定要把组合回归处理成线性回归，各种常见的非线性回归也是可以的。

Deutsch、Granger 和 Terä svirta（1994）提出了一个特别有趣的可能性，他们建议 

)ˆˆ)(2()ˆˆ)(1(ˆ 2
,22

1
,21

2
,12

1
,11, tkttktttkttktt

c
tkt yysIyysIy +++++ +=++== ββββ 。 

支配组合权重的状态，可以取决于一个或两个模型过去的预测误差或是取决于各种经济变量。此

外，指标权重不一定仅仅是一个二元变量；通过允许权重是预测误差或经济变量的函数，状态间

的转换会变得更平缓。 
 
4. 评价经济预测和金融预测的几个专题 
 
评价变动方向预测 
 

在经济和金融决策中，经常要用到变动方向预测（例如 Leitch 和 Tanner，1991，1995； Satchell
和 Timmermann，1992）。如何评价这种预测的问题也立即出现了。经过适当的修改，前面讲到的

预测精度比较检验的结果仍然是成立的，所以就不在此重复了。取而代之，我们注意到人们经常

看到对变动方向预测是否“有价值”的评价，我们应该讨论一下这个问题。 
关于变动方向预测是否“有价值”的问题必然涉及到与朴素基准的比较——变动方向预测与

“朴素的”抛硬币（成功的概率等于对应的边际概率）相比较。考虑一张 2×2 的或然事件表

（contingency table）。为了简化记号，将预测值和实际值落入的两种状态称为 “i”和“j”。例如，

通常 i=“上”而 j=“下”。表 1 和 2 清晰地显示出有关观测到的单元计数和未观测到的单元概率

的记号。变动方向预测没有价值的零假设是预测值和实际值相互独立，在这种情况下，

jiPPP jiij ,,.. ∀= 。如往常一样，在零假设下进行假设检验。实际的单元概率当然是未知的，所

以 我 们 使 用 一 致 估 计 OOP ii /ˆ
.. = 和 OOP jj /ˆ

.. = 。 那 么 在 零 假 设 下 ， 可 以 用

OOOOPPE jijiij /ˆˆˆ
.... == 求得单元计数的期望 OPPE jiij ..= 的一致估计。最后，构造统计量

ijji ijij EEOC ˆ/)ˆ(2

1,
2∑ =

−= 。在零假设下，
2
1χ⎯→⎯dC 。 

Merton（1981）以及 Henriksson 和 Merton（1981）提出了一个与预测的价值密切相关的检验。

他们断言，如果 1// .. >+ jjjiii PPPP ，那么预测是有价值的。因此，他们对零假设

1// .. =+ jjjiii PPPP ， 备择假设为 1// .. ≠+ jjjiii PPPP 给出了一个精确检验。Schnader 和 Stekler

（1990）以及 Stekler（1994）不同程度地提到，由 Pesaran 和 Timmermann（1992）将其正式化的

一个关键的见解，是如果边际概率固定在观测到的相对频率 OOi /. 和 OO j /. ， Henriksson-Merton

的零假设和或然事件表的零假设是等价的。在推导 Henriksson-Merton 检验统计量的精确有限样本

分布时，需要同样令人不惬意的假定。 
然而，在渐近条件下，所有的方法都好；Henriksson-Merton 统计量的平方，经过适当的正规
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化，渐近地等价于 C——或然事件表的卡方统计量。此外，2×2 或然表检验很容易推广至 N×N
的情形，有 

∑
=

∧

∧

−
=

N

ji ij

ijij
N

E

EO
C

1,

2)(
。 

表 1 
观测到的单元计数 
 实际值 i 实际值 j 边际 
预测值 i 

iiO  ijO  .iO  

预测值 j 
jiO  jjO  ⋅jO  

边际 
iO.  jO.  总计：O 

 
 
表 2 
未观测到的单元概率 
 实际值 i 实际值 j 边际 
预测值 i 

iiP  ijP  .iP  

预测值 j 
jiP  jjP  ⋅jP  

边际 
iP.  jP.  总计：P 

在零假设下，
2

)1)(1(~ −− NN

a

NC χ 。如 Pesaran 和 Timmermann（1992）所指出的，这里出现了一

个微妙问题。在 2×2 情形中，我们必须依据整个表检验，因为非对角线的元素由对角线上的元素

决定，每一行的两个元素之和必须为 1。在 N×N 的情形中，与 2×2 时不同，对检验哪个单元有

更大范围的选择，就预测评价的目的而言，可能最好是只关注对角线上的单元。 
在结束本小节时，我们指出，尽管在变动方向预测中我们经常关注或然表检验（由于同样的

原因，在更标准的预测中，我们经常关注基于 Theil 的 U 统计量的检验），在那个意义上的预测“价

值”，既不是能够形成一个可获得超额收益的交易策略意义上的预测价值的充分条件，也不是必要

条件。例如，一个预测可能优于边际预测，但是在扣除了交易成本之后，仍然不能获得超额收益。

另一方面，一个预测可能比边际预测更差，但是如果预测准确，仍然可能获得巨额利润，Cumby
和 Modest（1987）强调了这一点。 

 
评价概率预测 
 

许多时候，经济预测和金融预测的问题是各种概率，比如明年出现商业周期转折点的概率，

今年公司会在某个债券发行上违约的概率，或是今年 S&P500 股票指数的收益率会超过 10%的概

率。在评价概率预测时，有许多特殊的规则，现在开始讨论这些特殊规则。令 tktP ,+ 是在 t 时对 t+k
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时的事件作的概率预测，并令当事件发生时 1=+ktR ，否则为 0。如果只有两个可能事件， tktP ,+ 为

标量。更一般地，如果有 N 个可能事件，那么 tktP ,+ 为（N-1）×1 向量。14 为简化符号，我们将

集中关注标量概率预测。 
概率预测的精度指标一般称为“得分（score）”，最常见的得分是 Brier（1950）的二次概率得

分，也叫 Brier 得分， 

∑
=

++ −=
T

t
kttkt RP

T
QPS

1

2
, )(21

。 

显然， [ ]2,0∈QPS 而且有负指向（negative orientation）（更小的值意味着预测更精确）。15 为了理

解 QPS，注意任何预测的精度指的是使用该预测时的期望损失，而损失通常取决于预测值和实际

值间的差异。那么，在二次型损失函数下的概率预测，追踪 tktP ,+ 和 ktR + 之差的平方的平均数，看

起来是合理的，这正是 QPS 所表达的。因此，QPS 大致相当于概率预测中的均方误差。 

然而，QPS 只是大致相当于均方误差，因为 tktP ,+ 实际上不是对结果（0—1）的预测，而是分

派给结果的概率。评价概率预测的一个更自然和直接的方法就是直接将预测概率与观测到的相对

频率作比较，即评估误差量度值（calibration）。误差量度值的一个全面衡量是整体平方偏误， 

2)(2 RPGSB −=  

其中 ∑ = +=
T

t tktPTP
1 ,/1 ， ∑ = +=

T

t ktRTR
1

/1 。 [ ]2,0∈GSB 有负指向。  

也可以在单位区间的任意子集内计算局部误差量度值。例如，可以检查与预测的概率在 0.6
和 0.7 之间相对应的实际观测到的相对频率是否也在 0.6 和 0.7 之间。进一步地，可以根据使用者

的兴趣和具体情况，将单位区间分割成 J 个子集，计算所有 J 个子集的局部误差量度值的加权平

均数。16 这样算出来的指标就是局部平方偏误， 

∑
=

−=
J

j
jjj RPT

T
LSB

1

2)(21
， 

其中 jT 是在 j 集合中概率预测的数目， jP 是在 j 集合中的概率预测值的均值，而 jR 是在 j 集合中

的实际值的均值，j=1，…，J。注意 ]2,0[∈LSB ，而且 LSB=0 意味着 GSB=0，但反之不成立。 
至少在实际值相互独立的条件下，检验量度值是否足够好是简单明了的。对某一给定的事件

和对应的概率预测序列{ }T
ttktP

1, =+ ，构造预测值的 J 个互斥且全体无遗漏的（collectively exhaustive）

子集，用 jπ ，j=1，…，J 代表每个范围的中点。令 jR 分别代表当预测在集合 j 中时观测到的事

                                                        
14 概率之和为 1 的约束隐含确定了分派给第 N 个事件的概率预测。 
15 在全向量（full vector）时，QPS 公式中的“2”是人为加上去的。我们当然可以去掉 2，不会影响相比较的预

测的 QPS 排序，但是为了能够与其他文献相比较，我们没有去掉 2。 
16 例如，Diebold 和 Rudebusch（1989）将单位区间分成十等份。 
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件数目，则“范围 j”的误差量度值统计量的定义是 

Jj
w

eR
T

TR
Z

j

jj

jjj

jjj
j ,,1,

)(
))1((
)(

2/12/1 K=
−

≡
−

−
=

ππ
π

， 

而整体误差量度值统计量 

2/10
)(

+

++ −=
w

eR
Z ， 

其中 ∑ =+ =
J

j jRR
1

， ∑ =+ =
J

j jjTe
1

π ， )1(
1 j

J

j jjTw ππ −= ∑ =+ 。 0Z 是所有单元的局部量度值

都足够好的联合检验，而 jZ 统计量是逐个单元检验其局部误差量度值。17在相互独立的条件下，

二项式结构显然意味着 )1,0(~0 NZ
a

和 JjNZ
a

j ,,1),1,0(~ K=∀ 。在一个迷人的扩展中，

Seillier-Moiseiwitsch 和 Dawid（1993）证明 0Z 和 jZ 渐近正态性的成立更具一般性，包括在实际

应用时放宽相互独立的条件，有序列相关的情形。 
概率预测（或更精确地说，是概率预测对应的实际值）另一个令人感兴趣的特征，叫决断

（resolution）， 

∑
=

−=
J

j
jj RRT

T
RES

1

2)(21
 

RES 就是 R 和 jR 之差平方的加权平均，是反映观测到的相对频率在不同单元间变动的指标。

0≥RES 且有正指向。如 Murphy（1973）所证明的，QPS 存在一个能提供一些信息的分解， 

RESLSBQPSQPS R −+=  

其中 RQPS 是 QPS 在 RP tkt =+ , 时的值。这种分解凸显了概率预测的不同特性间的权衡。 

就像在“标准”预测时 Theil 的 U 统计量一样，将某个概率预测的表现与基准的表现进行比

较，有时能提供一些信息。例如，Murphy（1974）提出用统计量 

RESLSBQPSQPSM R −=−=  

衡量手头的预测和基准预测 R 在预测精度方面的差异。使用前面讨论过的 Diebold-Mariano 方法，

我们也可以评价 QPS 和 RQPS 差异的显著性、不同预测间的 QPS 或其他概率预测精度指标的差

异的显著性、或是不同预测的局部或整体量度值差异的显著性。 
 
评价波动率预测 
 

在金融学中，许多有趣的问题，比如期权定价、风险对冲和组合管理，清楚明确地取决于资

产价格的方差。因此，人们提出了各种方法来进行波动率预测。与点预测或概率预测相比，由于

                                                        
17我们当然可以通过将单位区间分割成单位区间本身来检验整体量度值是否足够好。 
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实际条件方差是不可观测的，波动率预测的评价变得复杂了。 

解决这个不可观测问题的标准“方案”是用实际值的平方
2

kt+ε 作为真实条件方差 kth + 的代理

变量，因为 ktktktktktkt hvhEE +−+++−++ =Ω=Ω ]|[]|[ 1
2

1
2ε ，其中 )1,0(~ WNv kt+ 。18 因此，例如，

有 ∑ =
+

∧

+ −=
T

t tktkt hTMSE
1

2
,

2 )(/1 ε 。尽管人们经常用均方误差衡量波动率预测的精度，但

Bollerslev、Engle 和 Nelson（1994）指出，由于均方误差对正的波动率预测和负的波动率预测（负

的波动率是无意义的）的惩罚是对称的，用均方误差来衡量波动率预测的精度是不合适的。对波

动率的惩罚不对称的两个可供选择的损失函数，是 Pagan 和 Schwert（1990）采用的对数损失函数， 

∑
=

++ −=
T

t
tktkt h

T
LL

1

2
,

2 )]ˆln()[ln(1 ε ， 

以及 Bollerslev 和 Ghysels（1994）采用的对异方差进行过调整的均方误差， 

2

1 ,

2

]1ˆ[1
−= ∑

= +

+
T

t tkt

kt

hT
HMSE

ε
。 

Bollerslev、Engle 和 Nelson（1994）表明，高斯拟最大似然函数中的损失函数经常用于拟合波动

率模型；即， 

]ˆ)ˆ[ln(1
1 ,

2

,∑
= +

+
+ +=

T

t tkt

kt
tkt

h
h

T
GMLE

ε
。 

正如所有的预测评价一样，预测使用者最感兴趣的波动率预测评价是在有关的损失函数下进

行的。West、Edison 和 Cho（1993）以及 Engle 等（1993）在这方面做出了重要贡献，分别提出

了基于效用最大化和利润最大化的经济损失函数。Lopez（1995）提出了一个可以使用各种经济损

失函数的波动率预测评估框架。这个框架的基础是通过对 tε 假定的或估计的分布积分，将波动率

预测转化为概率预测。通过选择与所关注的事件相对应的积分区间，预测使用者可以将他的损失

函数的各项元素整合到概率预测中。 

例如，给定 ),0(~| ,tkttkt hD ++ Ωε 以及波动率预测 tkth ,
ˆ
+ ，对事件 ],[ ,, ktktkt UL +++ ∈ εεε 感兴

趣的期权交易者会形成概率预测 

)Pr( ,,, ktktkttkt ULP ++++ <<= εε ε  

)Pr(
,

,

,

,

tkt

kt
kt

tkt

kt

h

U
z

h

L

+

∧

+
+

+

∧

+ <<= εε  

∫
+

+
++= kt

kt

u

l ktkt dzzf,

,

)(ε

ε

， 

                                                        
18 虽然

2
kt+ε 是 kth + 的无偏估计量，但它是 kth + 的不精确或“有噪声”的估计量。例如，如果 )1,0(~ Nv kt+ ，

那么因为
2
1

2 ~ xv kt+ ，
22

ktktkt vh +++ =ε 的条件均值等于 kth + 。然而，因为
2
1x 分布的中位数是 0.455，在超过 50%

的时间里 ktkt h ++ < 2/12ε 。 
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其中 ktz + 是经过标准化的新生（innovation）， )( ktzf + 是 )1,0(D 的函数形式， ],[ ,, ktkt ul ++ εε 是经过

标准化的积分区间。与之相对照，对标的资产（underlying asset）的行为 kttktkty +++ += εμ , ，其

中 [ ]tkttkt yE Ω= ++ |,μ ， 感 兴 趣 的 预 测 者 会 形 成 概 率 预 测             

∫
+

+
++

+

∧

++
+

+

∧

++

++++

=

−
<<

−
=

<<=

kty

kty

u

l ktkt

tkt

tktkty
kt

tkt

tktkty

ktyktktytkt

dzzf

h

U
z

h

L

UyLP

,

,

)(

ˆˆ
Pr(

)Pr(

,

,,

,

,,

,,,

μμ
 

其中 tkt ,ˆ +μ 是所预测的条件均值， ],[ ,, ktykty ul ++ 是经过标准化的积分区间。 

这些概率预测一旦产生，可以用上述的得分规则评价，并可以用 Diebold-Mariano 方法检验不

同模型差异的显著性。这个框架的主要优点是它使评价建立在可观测事件的基础上，因此无需用

2
kt+ε 替代不可观测的真实方差。 

评价波动率预测的 Lopez 方法的基础是把随时间变化的概率分派给一个固定区间。另一种选

择是，与传统置信区间的构造一样，我们可以固定概率，让区间的宽度变化。在这方面，

Christoffersen（1995）建议研究这个事实：如果（1-α）%置信区间（用 ],[ ,, ktykty UL ++ 表示）对

误差的量度是正确的，那么 

)1(],,,|[ 1,11,1,, α−=+−−−−+ kkttktttkt IIIIE L ， 

其中 

⎩
⎨
⎧ ∈

= +++
+

其他。

，如果

,0

],[,1 ,,
,

ktyktykt
tkt

ULy
I  

即，Christoffersen 建议检验条件覆盖（conditional coverage）。19 

对区间预测的标准评价方法常常将注意力限制在无条件覆盖 )1(][ | α−=+ tktIE 。但是，由于

有着正确无条件覆盖的区间预测在任何特定时间仍然可能有不正确的条件覆盖，仅仅检验无条件

覆盖一般来说是不够的。 
对向前 1 步的区间预测（k=1），条件覆盖的判别准则变为 

)1(],,,|[ 1,22,11,,1 α−=−−−+ IIIIE tttttt L ， 

或等价地 

)1(~
..

|1 α−+ BernI
dii

tt 。 

                                                        
19 一般而言，人们想检验是否 )1(]|[ | α−=Ω+ ttktIE ，其中 tΩ 是在 t 时可得的全部信息。就现在的目的来

说，为了构建一般且容易使用的检验， tΩ 仅限于指标序列的过去值。 
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给定 T 个区间预测的 T 个指示器变量值，我们可以通过检验指示器变量是一个独立同分布的贝努

利（Bernoulli）（1-α）随机变量这个假设来确定预测区间是否有正确的条件覆盖。通过比较指示

器序列{ }ttI ,1+ 有约束和无约束的马尔可夫过程的对数似然函数，很容易构造独立同分布贝努利假

设的似然比检验。无约束的转换概率矩阵为 

⎥
⎦

⎤
⎢
⎣

⎡ −
=Π

0000

1111

-1
1
ππ
ππ

， 

其中 )1|1( 1||111 === −+ tttt IIPπ ，依此类推。在零假设下，转换概率矩阵为 ⎥
⎦

⎤
⎢
⎣

⎡
−
−

αα
αα

1
1

。相应

的近似似然函数为 

00011011
00001111 )1()1()()|( nnnnIL ππππ −−=Π  

和 

)()( 00100111 )()1()|( nnnnIL ++−= ααα 。 

其中 ijn 为观测到的、从 i 转换到 j 的数目，而 i 为指示器序列。20 条件覆盖假设的似然比统计量为 

)]|(ln)|ˆ([ln2 ILILLRcc α−Π= ， 

其中 Π̂为最大似然估计。在零假设下，
2
2~ χ

a

ccLR 。 

条件覆盖的似然比检验可以分解成两个不同的、令人感兴趣的假设：正确的无条件覆盖假设

)1(][ | α−=+ tktIE ，和独立性假设 0011 1 ππ −= 。（在给定独立性的条件下）对正确的无条件覆盖

假设的似然比检验是 

)]|(ln)|ˆ([ln2 ILILLRuc απ −= ， 

其中
)()( 00100111 )()1()|( nnnnIL ++−= πππ 。在零假设下，

2
1~ χ

a

ucLR 。独立性假设可以单独用以下

统计量检验 

)]|ˆ(ln)|ˆ([ln2 ILILLRind π−Π= 。 

在零假设下，
2
1~ χ

a

indLR 。在小样本和大样本中，很明显都有 induccc LRLRLR += 。 

当 k=1 时，也可使用 David（1947）的组检验（group test）来验证独立性，组检验是针对一

阶相关的精确，并且同样也是最有效的检验。将一串连续的 0 或 1 定义为一个组，并令 r 为序列

{ }ttI ,1+ 中的组数。在序列是独立同分布的零假设下，给定 1 的总数 1n 及 0 的总数 0n ，r 的分布为 

                                                        
20因为去掉了初始项，似然函数是近似的。当然，由于所有似然比检验都是渐近的，所以初始项的处理不会影响

结果。 
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最后，尽管向前 k 步预测误差一般是序列相关的，但在似然比的框架中，将组检验推广到 k>1
是简单的。除了要求 k 阶马尔可夫链，基本的框架保持不变。然而，k 阶链总是可以写成状态空

间扩展了的一阶链，因此，可以将一阶时的结果直接类推到 k 阶。 
 

5. 结束语 
 
三个现代主题弥漫在这一综述中，因此值得明确地突出它们。第一个主题是不同类型的预测，

比如概率预测和波动率预测，正在进一步整合到经济预测和金融预测中，衍生出对新的预测评价

方法的需求。 
第二个主题是通常都以无分布的非参数检验为基础的精确有限样本假设检验的使用。在预测

误差无偏、k 阶相关、与可得信息的正交以及在有不止一个预测时检验期望损失是否相等以及检

验变动方向预测是否有价值等背景下，我们对这样的检验进行了明确扼要的描述。 
第三个主题是相关损失函数的使用。在许多场合（比如可预测性的衡量和预测精度的比较检

验），都有这个问题，并且可能很容易在其他场合（比如正交性检验、包容检验和组合回归）中引

入这个问题。事实上，很快就会有在相关的损失函数下估计、预测以及预测评价（从而选择模型

以及进行非嵌套的（nonnested）假设检验）的一体化工具包；参见 Weiss 和 Andersen（1984），
Weiss（1995），Diebold 和 Mariano（1995），Christoffersen 和 Diebold（1994，1995）以及 Diebold，
Ohanian 和 Berkowitz（1995）。 
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