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中美股票市场信息冲击的非对称性 

调整特征与联动性效应 
基于门限协整的误差修正模型 

口 宋玉臣 乔木子 

内容提要 美国是世界上最大的经济体，其股票市场的代表性和国际影响不言而喻。研究 

中美股票市场信息冲击的非对称性调整特征与联动性效应对于科学认识中国股票市场具有重要 

的参考价值。因此，本文以上证指数和 S&P500指数为研 究对象，通过 四种门限 自回归的误差修 

正模型分析中美股票市场间的联动效应和非对称性调整特征。实证结果表明：美国股票市场对中 

国存在显著的单向联动效应以及短期均衡关系；与美国股市相比，中国股票市场表现为显著的非 

对称性调整特征，对正向信息冲击反应速度较快，而市场对负向信息反应的效率较低。 
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一

、 引言 

中国股票市场从二十世纪九十年代初建立以 

来 ．无论是在上市公司数量、总市值、投资者规模 

还是发行量等方面都达到了较高的水平，表现出 

与成熟股票市场相似的特征。伴随中国经济开放 

程度的不断深入 ，股票市场也逐步地走向开放的 

市场发展，是中国资本市场发展的必然选择，即金 

融自由化加强了股票市场之间的依赖性。 

在经济全球化和国际金融市场一体化的背景 

下，国际金融市场呈现全球化、自由化等特征，国 

家之间的商品、服务、人力和金融资本等 自由流动 

存在的障碍越来越少，国家与国家金融之间的依 

赖性越发 紧密 (Gerrits&Yuce，1999)。作为世界上 

最大经济体的美国，其股票市场的成熟理性和国 

际影响不言而喻。以 2007年美国次贷危机所引发 

的金融危机为例，美国次贷危机造成全球性的信 

贷紧缩和金融市场的极大冲击，致使各国经济受 

到不同程度的影响，特别是作为经济“晴雨表”的 

各国股票市场 ，在受到美 国股市大幅下挫影响后 ， 

各国股票市场之间的关联性表现得更加复杂。理 

论上看中国股票市场受美国股票市场的波动影 

响，但这是否意味着随着当前中国股票市场的规 

模逐渐扩大 ．对美国股票市场也会产生影响?或者 

是中国股票市场已经与美国股票市场趋同?因此， 

通过研究中国和美国股票市场之间可能存在的联 
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动性及非对称性调整 ，以期为中国股票市场防范 

外部金融危机的冲击和维护国家金融安全提供重 

要政策建议 ，具有重要现实意义。 

股票市场间联动性 的研究主要是以发达国家 

股票市场为研究对象(Jondeau&Rockinger，2006； 

Van Rijckeghem&Wede~2003；Mazouz et a1．，2016)． 

认为可观察的宏观经济并不能完全解释本国股票 

市场的波动，而需要从市场间波动溢出效应中寻 

找原因。近几年逐渐扩展到对发达国家与新兴国 

家股票市场的联动性研究(Chiang et a1．，2007；张 

兵，2010)。龚金国和史代敏(2015)认为随着不断 

增加的贸易强度，过去相互独立的中美股市逐渐 

呈现出相互依存的状态。陈云 f2013)采用内生结 

构突变的ZA单位根检验和 GH协整检验研究表 

明中美股市在长期和短期内都存在信息溢出效 

应，美国股票市场对中国股票市场的波动溢出呈 

现不断增加的态势。进一步研究中，王健 (2014) 

通过细化短期、中期和长期对中美股市间联动性 

进行研究，发现短期内中美股市存在显著的联动 

性 ，而中长期效应并不明显 。而韩非和 肖辉 

(2005)、陈潇和杨恩(201 1)、Wang et a1．(201 1)却得 

到与之不一致的结论 发现中国股票市场和美国股 

票市场之间并不存在显著的波动溢出效应，这是因 

为中国资本市场尚未完全开放。股票市场间的联动 

性受到资本管制的隔离影响。此外 ，Tsay(1998)、 

Goodwin&Holt(1999)、Shabbar&Jaff~(20041等从 

市场间信息溢出的非对称性角度作进一步研究， 

认 为不 同市场间的价格溢 出速度是不一样 的，并 

且各个市场对于正向和负向的信息冲击呈现为显 

著的非对称性现象，发现负向信息冲击所产生的 

影响更大(Chiang&Doong，2001)。刘金全等(2006) 

利用非对称性 GARCH模型描述和检验了沪市股 

票的日收益率序列的条件波动性．并且分析股票 

市场的信息影响曲线发现沪市股票存在显著的非 

对称性反应，利好消息需要其他市场干预刺激才 

能发挥作用。何兴强和李涛(2007)从不同市场状 

态下研究得到股票收益均具有非对称性调整特 

征并且牛、熊市阶段市场对利空消息都会过度反 

应．对中国股票市场的非对称性调整有更进一步 

的理解 。 

本文相 比较 以往的研究 ，具有以下特点 ：(1) 

本文涵盖非线性特征的门限值为0的 TAR模型、 

门限值 T一致估计的 TAR模型、门限值为 0的 

MTAR模型以及门限值 T一致估计的 MTAR模 

型，分别分析上证指数和 S&P500指数的长期均 

衡关系和非对称性特征，着重分析两个股票市场 

在均衡调整过程的关联性；(2)根据实际情况设定 

和构建门限协整的误差修正模型，研究在中美股 

市非对称性的基础上市场 自身滞后项对当期股市 

以及当期另一股市的信息溢出效应，并在建模的 

过程中充分考虑这点，以期更好地考察在短期均 

衡调整过程中受到信息冲击的股市表现的非对称 

性调整特征以及中美股市面临市场间的正向和逆 

向冲击时各自的调整速度。 

二、研究方法 

1．门限 自回归模型 

Johansen和 Engle—Granger协整 检验法 是对 

序列线性对称性特征信息传导的检验，然而在金 

融市场往往会表现为结构性变化等非线性特征， 

其与线性时间序列所展现的均衡关系是不一致 

的．不同于线性时间序列通过线性组合消除共同 

趋势的方式。那么，线性协整理论就并不适合非线 

性系统，因此需要采用非线性协整模型对金融市 

场间的结构性变化等非对称特征进行检验。En． 

ders&SiKlos(2001)提出了一个两机制的门限协整 

模型，致力于描述协整检验中的非对称性调整特 

征，可将公式(11进行修正，为： 

．  ．  

△ =PlJAt一1+P2(1一 ) 】+ 一，+ (1) 
1 

= 1 
一

1 r； =0 
一 1<r (2) 

或者 ， =l △ 一1≥f； =0 △ 一1<r (3) 

其中， 是 Heaviside指标 ，P是滞后阶数，P ， 

P ， 是系数， 是门限值。滞后阶数 P的选择是用 

指标 AIC BIC大小和 Ljung—Box Q检验序列残差 

相关性以选择最优 P值。此外，可以采用残差滞 

后项 或者残差滞后项的变化量△ 来决定 

Heaviside指标 。从公式(3)中△ 也可反映其滞 

后项变化的非对称性调整。公式(1)和公式(2)组 

合成门限自回归 TAR模型，而同样的公式(1)和 

公式(3)则组合成动量门限自回归 MTAR模型。 

在门限自回归的研究中，靳晓婷和张晓彤 (2008) 
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采用 TAR模型研究汇率 ，发现人民币汇率波动 

存在门限的非线性 ，并且得到当大于门限值时， 

升值的冲击表现得更加持久。体现了升值预期的 

作用和升值不断加速的趋势 。崔畅和刘金全 

f20061引入 MTAR模型，通过检验序列的非对称 

调整假设，显示在长期里中国股票价格和内在价 

值之间存在均衡关系，在短期内对均衡的调整是 

非对称的 

门限值 ．r可以被设定为固定值，也可以通过 

模型内生决定门限值(Chan，1993)。因此本文设定 

了四种模型形式：门限值为 0的TAR模型 、门限 

值一致估计的TAR模型、门限值为 0的MTAR模 

型以及门限值一致估计的MTAR模型。四个模型 

存在差异，则不能统一设定模型变量和参数，这就 

需要通过 AIC和BIC等信息准则选择合适的模型 

参数值。模型的滞后阶数都通过AIC和BIC最小 

值进行选择。在此基础上，本文通过 F统计量来检 

验不存在协整关系的零假设：H。：P =p =0。如果在 

拒绝不存在协整关系的原假设前提下，可进行对 

称性调整的原假设检验，即检验 H。：P。 。假如通 

过F值检验拒绝原假设 ，那么表明存在非对称性 

调整 。 

2．门限协整的非对称误差修 正模型 

Granger(1987)阐述到当所有变量都是协整的 

时候，就可以采用误差修正模型进行估计。误差修 

正模型整合了非平稳时间序列的水平值和差分值 

的特点，研究序列短期与长期的调整过程，并且把 

长期和短期均衡有效结合起来。因此，在非平稳时 

间序列建模中误差修正模型具有很强的实际应 

用。模型设定的前提就是上文提及的两个原假设 ， 

存在变量之间的不均衡状态时 ，调整过程是非对 

称的。另外，由于中美两国存在时差，导致两个股 

票市场交易的不同步，需要考虑中国股票市场上 

一 期股票市场的变动是否会对当期美国股票市场 

造成一定的影响。因此本文在构建门限协整的误 

差修正模型时充分考虑了中美股市各 自滞后项对 

双方股市的影响。本文对门限协整的非对称误差 

修正模型进行调整，得到： 
J 1 

= + +shE,-_ +∑ △日 +∑ △ 
j=l j=l 

+ △ + Av,-
，+ (4) 

△ = ，+ + +∑ △ + △ 
』=I j=l 

j j 

+∑ △ ： +∑ Av,_- + (5) 
，=1 J=1 

其中，△日和△ 分别为上证指数和 S&P500 

指数的一阶差分。李国璋和江金荣(2OLO)对协整理 

论和误差修正模型研究过程中出现的问题提出规 

范的意见，认为在误差修正模型的构建中要加深 

对差分滞后项的理解，需要选择正确的差分滞后 

阶数．因此，本文实证中对门限协整的误差修正模 

型的不同滞后阶数 P进行估计 ，根据 AIC和 BIC 

准则选择最合适的滞后阶数。变量右上标的+和一 

分别表示变量的一阶差分为正值和负值。例如当 

V 1> -2，贝4△ 十_1= t_lmV _2反之 △ 1=0，对 于 

△ 『二I的设定是一样的。而误差修正项E通过公式 

(2)和公式(3)进行定义，为： 。 鼠 和晶=(1 ) 

对误差修正项的设定不仅能表现在面临正向和负 

向冲击时上证指数和 S&P500指数的变化，体现 

各 自反应的非对称性特征 ，也可以从构建 的 

Heaviside指标中体现门限协整的影响。模型(4)和 

模 型(5)实际上是在动态调整的基础上观察非对 

称效应价格调整产生的影响，即正向或逆向冲击 

是否存在不同的调整速度，而模型(1)和模型(2) 

则是不考虑非对称效应的影响时市场可能存在的 

调整速度。因此本文是以上证指数为驱动力 ，期望 

的误差修正项系数的表现为对于上证指数为正 

(例如：6h>0，6h>o)，而对于S&P500指数则表现为 

负(例如：6+<O，6 0)。 

本文对于四个模型进行更多的原假设。第一 

种形式的原假设也就是对 Granger因果的检验 。检 

验 S&P500指数 的变动是否 Granger引起上证指 

数的变化 ，在于对所有滞后阶数 i时对原假设 H。 ： 

嘶-=0的检验；相同的，对于上证指数的变化能 

否引起 S&P500指数的变化也可设立原假设 ，为： 

H ： -=0。第二种形式的原假设是关于指数变 

化的非对称性效应的假设，例如H∞： = ，一，原 

假设表示 S&P500指数的变动对 自身具有对称效 

应。在检验的同时对于上证指数是否也是对称性 

调整也可进行原假设 ，例如：H ：卢 一。第三种 

形式的假设为累计非对称效应．对上证指数来说 

原假设表达为 ： ：∑ ： OL 十一∑ ： OL 一，类似地对 

S&P500指数设定的原假设为：H08：∑ 十一∑ 一。 
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最后根据误差修正模型，对于均衡性的非对称路径 

调整可以通过 和 _来检验，设立原假设为： ： 

6+--6一，检验市场指数受到正向或逆向冲击时是否 

表现为非对称性调整及通过计算得出其各市场所 

需 的调整时间。 

三、实证结果分析 

1．统 计 性 描 述 

本文从 wind数据库 中选取样本数据量 为 

2000年 1月 1日到 2015年 12月 31 13的上证指 

数和S&P500指数的日数据．剔除掉两个变量节 

假日等不一致数据。S&P500指数整体上在指数数 

值上要比上证指数小，两者的相关性为0．18。通常 

需要检验两个序列的非平稳性．使用单位根检验， 

也即使用 ADF检验，如果两个序列存在单位根， 

那么就可以采用协整检验的方法来研究它们之间 

的相互关系。两者的统计性描述和 ADF单位根检 

验结果如表 1。从表 1可以看出，统计结果显示在 

1％的置信水平下两个序列都不能拒绝单位根的 

原假设，但是上证综指和 S&P500指数的一阶差 

分形式的单位根检验拒绝了原假设 ，因此，属于一 

阶差分平稳序列。满足协整要求。 

表 1 数据统计性描述 

数据 Jc

y

~iE综指

1st Diff(y) 

S& P5。 

) 
均值 2217．387 — 1282．829 一 

标准差 887．706 — 270．927 一 

最小值 101 1．499 — 676．530 一 

最大值 6092．057 — 2090．57 一 

ADF检验 一1．577 -27．209⋯ ．2784 -62．237⋯ 

注 ：$、 、$ 分别表 示在 10％、5％和 1％置信 水平 下 

拒 绝原假设 。 

2．线性协整分析 

对线性 协整分析 采用 Johansen协整检 验和 

Engle—Granger两步 法 。Johansen协整 从 Trend、 

constant和 None三个方面来解释特征根迹和最大 

特征值检验．检验结果如表 2。正如表 2所示，在 

10％的置信水平下，在原假设为最多为 1个协整 

方程时，最大特征值检验和特征根迹都要小于置 

信水平为 10％的临界值，不能拒绝原假设；原假设 

为没有协整方程时，最大特征值检验和特征根迹 

都要小于置信水平为 10％f~界值，例如包含趋势 
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项的hmax的最大特征值为 10．30。要小于 10％的 

临界值 16．85，因此不能拒绝原假设 。即表明不存 

在协整方程。从实证结果可以得到上证指数和 

S&P500指数在整体上不存在线性协整关系。 

表 2 Johansen协整检验 

检验 特征 统计数值 

Engle—Granger协整检验分为两步骤。第一，对 

公式 (2)进行最小二乘回归，确定上证指数和 

S&P500指数之间的长期线性关系 ，得到的系数为 

0．595，P值小于O．Ol。第二，对回归估计后的残差进 

行单位根检验。单位根 ADF检验结果为一1．583，小 

于 10％置信水平的临界值为一2．567，可认为估计残 

差序列为非平稳序列。因此，Engle—Granger协整检 

验也得到了和 Johansen协整检验一致的结果。 

3．门限协整分析 

在研究经济时间序列时．通常会遇见该时间 

序列存在变结构问题和非平稳性问题，这些序列 

在整个区间上并不存在线性协整关系，但序列区 

间之间存在非线性协整关系，因此，可以运用门限 

协整的方法将整体序列拆分．处理非线性协整关 

系f刘印旭和张世英，2005)。本文根据研究方法的 

设定将采用四个模型。分别为门限值为0的TAR 

模型、门限值 r一致估计的TAR模型、门限值为 0 

的 MTAR模型以及门限值 T一致估计的 MTAR 

模型．检验结果如表 3所示。在选择模型滞后阶数 

时，采用逐步试验，试采取最大滞后阶数为 12阶， 

根据 AIC和 BIC最小以及 Ljung—Box Q值来确定 

最优滞后阶数 P，对四个模型都进行拟合 ，发现 p= 
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3时 ，AIC和 BIC最小。 

表 3 门限协整检验结果 

注 ：(1) 、 、料 分别表 示在 10％、5％和 1％置信 水平 

下拒绝原假设；(2)[]表示P值，0表示 t值。 

根据 Chan(1993)的方法来估计门限值一致估 

计的TAR和 MTAR的门限值，结果显示不同的滞 

后阶数设定对于门限值的选择影响相当小。P为 3 

时门限值一致估计的 MTAR的门限值为 17．984，其 

最小的均方误差和为791265．061(图 1)。在门限值 

一 致估计的MTAR模型中 的变化范围为一18．71 

到 19．01，在 靠近20的时候 SSE值越来越小。 

同样地 ，对于TAR模型来说在门限值处，此时的 

SSE值最小 ，为 791696．586， 的变化范围为一 

10．911到 11．21。在表 3中可以看出门限值一致估 

计的MTAR模型的AIC和BIC最小．因此可以认 

为门限值一致估计的MTAR模型是表现最好的 

在表 3中 ，P 和P 分别表明的是在上证指数 

受到正向冲击和负向冲击时表现的状况．对于原 

假设 (H。：P ：=0)的检验从门限值一致估计的 

MTAR结果中得到的 F统计结果为465．98．在 1％ 

的置信水平下显著，说明上证指数和 S&P500指 

数之间存在门限协整关系。另外从对门限值一致 

估计的 MTAR模型中原假设 F(H。：P ：)的检验 

结果来看 F统计值为4．165．在 5％的置信水平下 

一 般显著，说明两个变量形成长期均衡的调整过 

图 1 MTAR模型 SSE值的动态图 

程是非对称的。即说明从长期看上证指数价格和 

S&P500指数之间存在着均衡关系，但是其均衡调 

整速度是非对称的。四个模型的P 和P：(1p I<Lo 1) 

在 1％置信水平下显著，并且门限值一致估计的 

TAR模型和门限值一致估计的 MTAR模型拒绝 

了不存在协整关系和对称性调整的原假设。也就 

是说 两个模 型 的实证 结果 显示上证 指数 和 

S&P500指数在面临正向信息冲击时调整速度比 

较快，所需时间相对较短，而在面对负向信息冲击 

时 ，调整速度 比较慢 ，所需调整时间较长 。 

4．基 于门限协整的误差修正模型分析 

从门限协整的AIC和 BIC大小判断门限值一 

致估计的MTAR模型实证结果最优，因此，模型 

(4)和模型(5)中的误差修正项通过公式(1)和公式 

(3)进行构建并估计，意在阐述具有门限值的非对 

称误差修正模型，实证结果如表 4所示。在非对称 

误差修正模型中选择滞后阶数为 4，对实证结果可 

以看出上证指数和 S&P500指数的非对称误差修 

正模型有较多系数是显著的 (例如，上证指数在 

5％的置信水平下有 1 ，OL2+， 3 ，OL4+， 1一， 2_， 3一， 4_， 

， )。R 统计性显示上证指数和 S&P500指数分 

别为0．451和0．531，整体解释能力还比较好。 

Granger因果检验实质上是检验两个变量之 

间的因果关系，用 F检验值来判断一个变量是否 

Granger引起另一个变量。从表 4的原假设 H。 和 

H 检验结果中可以看出 F值为 0．72并且 P值为 

0．674说明上证指数 的变动不会 Granger引起 

S&P500指数 的变动。然而 F值为 1．885表 明了 

S&P500指数的变动会 Granger引起上证指数的 

变动。同样地对于变量本身滞后项的影响来说，上 

证指数 和 S&P500指数对滞后项的影 响检验的 F 

值分别为 309．06和 3．021，都是显著的，表明两个 

经济时间序列变量的当期的变动受到自身滞后项 

变动的影响。总而言之，上证指数的变动会受到自 

身滞后项变动以及 S&P500指数变动的影响，然而 
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表 4 基于门限协整的非对称误差修正模型 

实证结果 

上证指数 S&P 500指数 

估计值 t值 估计值 t值 

9 —3．525 -2．295 0．742+ 1．492 

O／1 一0．776⋯ -29．62 -0．003 -0．513 

0／2+ 一0．67料 -23．2l3 0．006 0．59 

O／3 一0．4料 -14．079 -0．002 —0．22 

一 0．099 一4．09 0．0l2+ 1．529 
一  

— 0．859 -33．113 0．O11 1．348 1 
一  

— 0．658 一21．291 0．006 0．557 2 
一  

— 0．418 一13-317 0．013 1．304 Or3 
一  

一 0．26⋯ -9．298 -0．01 —1．088 d 

1 O．12 0．887 0．036 0．817 

8 0．77 0．695 0．061 1．697 

一 0．118 一1．237 0．064 2．093 

§i 0．121+ 1．573 0．044 1．75 

l一 0．159 1．122 0．162 3．531 

／32- 0．102 0．83 0．059+ 1．49 

3— 0．236 2．284 0．037 1．099 

／34- 一0．177 一2．184 0．068 2．615 
- 1．157 -0．887 —1．053 一18_38 

6一 -0．057 —0．425 —1．204 一27．655 

R 0．4l9 0．530 

AIC 36783．97 28892．01 

BIC 36907．17 29015．21 

H0l：Or． 0【。-=0 309．06 [0] 0．72 [0．674] 

H∞：13,~13i一=0 1．885 [0．058] 3．021⋯ [0．002] 

14∞：Ot．1+= l一 4．233 [0．O4] 1．453 [0．228] 

H04：Ot．4+=Ot．4- l6．14⋯ [0] 2．825 [0．093] 

H∞：B1+--13I一 0．065 [0．798] 6．476 [0．O11] 

H06：IV--f~3— 8．188⋯ [0．004] 0．477 [O．49] 

l{07：∑ ：∑ 29．605⋯ [0] 0．397 [0．54] 

：∑ 6 ∑ 0．463 [0．5] 4．581 [0．03] 

H∞：8 =8— 0-38 [0．54] 8．257⋯ [0] 

注 ：(1)+、 、 、料 分 别表 示在 15％、10％、5％和 1％ 

置信水平下拒绝原假设；(2)[]表示P值。 

S&P500指数并不会受到上证指数的变动的影响， 

但也会受到自身滞后项变动的影响。可以判断出 

S&P500指数相对上证指数更加独立。而上证指数 

在一定时期内会依赖于S&P500指数变动的影响。 

本文的实证结果跟张兵等 f2010)得到的中国股市 

对美国股市的引导作用很弱的实证结果类似。 

原假设 Hm到 H∞都是从不同角度来检验模 

型短期内的对称性调整关系。首先 ，原假设 H∞到 

H嘶来检验两个变量的滞后项的非对称性效应，检 

验在不同滞后阶数的条件下受到冲击时变量的滞 

后项的正向反应和负向反应是否呈对称性调整。 

结果如表 4所示，S&P500指数对其自身滞后一阶 

是非对称性调整．然而上证指数对其滞后一阶和 

滞后 四阶项的正向和负 向变动属于非对称性调整 

效应 ，同时对其 S&P500指数一阶和三阶项的变 

动也是非对称性。其次，通过对累计非对称效应的 

原假设 H町和 H嗍的检验，结果显示上证指数和 

S&P500指数存在显著短期均衡的累计非对称性 

调整特征。 

最后一个非对称形式为动量均衡调整路径的 

非对称 ，也就是对原假设 H呻的检验 ，检验结果显 

示 S&P500指数的 F统计值为 8．419。在 l％置信 

水平下显著。说明S&P500指数拒绝动量均衡调 

整路径是对称性的原假设。另外对系数来说对于 

正向的误差修正项调整和负向的误差修正项是显 

著的。表征 S&P500指数对于正向和负向的冲击 

反应是显著不一致的，S&P500指数存在动量均衡 

调整的非对称性。而对上证指数的检验结果可看 

出只有对正向的误差修正项是显著的。从反应时 

间角度来看．S&P500指数对正向和负向的偏离呈 

现出的非对称性特征差异不显著 (正向调整时间 

1／1．053，负向调整时间 1／1．2O4)。而上证指数虽然 

对于正向的信息冲击影响反应较为迅速，但在面 

对负向的信息冲击时，对其反应过度且调整速度 

缓慢。表现为显著的非对称性特征。 

四、结论 

本文使用门限值为0的TAR模型，门限值一 

致估计的TAR模型，门限值为 O的MTAR模型以 

及门限值一致估计的MTAR模型四个模型以检验 

上证指数和S&P500指数之间存在的短期均衡关 

系，并通过构建门限协整的误差修正模型以分析 

在短期均衡调整过程中上证指数 和 S&P500指数 

之间存在的非对称性调整。实证结果显示，首先， 

通 过 Granger因果 检 验 得 到 在 指 数 调 整 中 

S&P500指数相对于上证指数更加独立，不受上证 

指数变化的影响。相反上证指数却受到 S&P500 

指数变动的影响，呈现出单向的联动效应。其次， 

对短期均衡的研究中，通过四个模型不难看出，在 

拒绝不存在协整关系和对称性调整的原假设基础 
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上．得到上证指数和 S&P500指数面对正向冲击 

和逆向冲击时 ，呈现出不一致的影响特征。并且从 

反应速度角度来看，S&P500指数对于正向或逆向 

所带来的新信息冲击调整速度较快，非对称性表 

现不显著。与之相反，上证指数对于新信息的正向 

冲击反应迅速，而对于负向冲击时反应较为迟缓， 

存在显著的非对称性特征。这是由于美国股票市 

场更为成熟理性，投资者在面对正向或负向的信 

息冲击时，能够更快地调整其投资策略，进行套利 

保值。而中国在股票市场上缺乏做空机制，使得投 

资者在面对负向冲击时只能持仓等待股价上涨或 

者平仓以减少损失，股价的下跌会造成投资者不 

稳定心理的产生。会进一步扩大负向信息的影响 

程度。此外，从正向信息冲击角度可以看出中国股 

票市场表现得更加成熟与理性，调整时间较短。 

中国股票市场呈现显著的非对称性均衡调整 

特征，可以从政府和投资者两个方面来理解。从政 

府方面来看，政府往往会在股市低迷的时候采取 

一 系列政策措施进行救市，造成政策市行为偏差 

较为明显，使投资者形成股票市场具有政策底部 

的错误预判，而这恰恰会为投资者提供担保，促使 

投资者更加乐观。从投资者角度来看，相较于美国 

股票市场，中国股票市场中个人投资者所占比重 

较大，对于证券投资的认知程度、投资经验以及信 

息获取等方面差异较大，其投资理念较易受到心 

理偏差的影响，并且对于市场出现的新信息的解 

读是有限并有偏的，呈现出对于股票价格的预测 

缺乏信息的及时性和准确性。往往采用惯性投资 

策略。对于负向信息冲击的反应缓慢。基于此，本 

文基于实证结果并结合事实．认为政府应该减少 

非市场化的政策调整．给予投资者对股票价格合 

理有效的预期。同时。需加强对中国股票市场投资 

者的投资理念、经验积累的教育，降低投资者的惯 

性投资理念，有效提高股票市场的运行效率。 
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