
 

【摘   要 】  为更好地解释 2020 年以来中国股票市场与其他主要股票市场间的

金融传染问题，本文采用内生状态转移的马尔可夫区制转移向量自

回归模型作为统一分析框架，讨论了中国股票市场和美国、英国、

法国、德国、日本股票市场间的金融传染特征，并为研究中国股

票市场金融传染渠道提供了典型事实和经验证据。模型估计结果表

明，相较于美国、法国、日本，中国股票市场是金融传染的接受者。

中国股票市场与美国、英国、法国、德国、日本股票市场间存在着

随状态大幅改变的同时性市场联动关系。当经济从不确定性较低的

状态转移到不确定性高的状态时，同时性的市场联动变得更加剧

烈。本文结论与金融传染病理论的预测相符，表明金融传染主要渠

道会随经济状态的改变而改变。
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【摘要】为更好地解释 2020 年以来中国股票市场与其他主要股票市场间的金融传染问题，

本文采用内生状态转移的马尔可夫区制转移向量自回归模型作为统一分析框架，讨论了中国股票

市场和美国、英国、法国、德国、日本股票市场间的金融传染特征，并为研究中国股票市场金融

传染渠道提供了典型事实和经验证据。模型估计结果表明，相较于美国、法国、日本，中国股票

市场是金融传染的接受者。中国股票市场与美国、英国、法国、德国、日本股票市场间存在着随

状态大幅改变的同时性市场联动关系。当经济从不确定性较低的状态转移到不确定性高的状态时，

同时性的市场联动变得更加剧烈。本文结论与金融传染病理论的预测相符，表明金融传染主要渠

道会随经济状态的改变而改变。 
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一、引言 

2020年初及俄乌战争爆发之际，各国股市在短期内出现了较大的价格波动。上海证券综合指

数曾单日下跌 7.72%，而在 2020年 3月，美国股市则前所未有地出现了 4次熔断。在此期间，大

部分国家的股票市场收益率具有更大方差、峰度和更低偏度。美国等主要经济体的股市收益率与

中国股票市场收益率的相关性显著提升。与 2000—2019 年相比，2020 年以来，中国股指收益率

与美国、英国、法国、德国、日本的股指收益率的相关性提升 60%以上；中国与美国、英国、法

国、德国股票市场收益率的平均相关性甚至高于美国次贷危机期间4。 

国际关系变动引起的经济活动规律变动、产业链变化，以及往复的政策调整有着较强的复

杂性，导致当前国际间金融市场联动更有可能存在往复的结构性变化。首先，公共卫生安全相关

概率分布的改变使各国公共卫生政策，以及货币政策等相关经济刺激计划发生变化。其次，俄乌

战争以及相关贸易制裁直接改变了各国贸易联系，改变了原有经济活动规律，可能导致各国股票
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市场的基本面相关性等因素发生改变，进而使各国股市间市场联动规律出现结构性变化。因此，

应重视经济状态变化对金融传染规律的影响。更为重要的是，党的二十大报告提出了强化金融稳

定保障体系、守住不发生系统性风险底线的要求。充分了解国际间股票市场的金融传染，预防以

股票市场为媒介的金融传染，对于统筹发展与安全、有效制定并实施金融监管政策具有重要意义。 

鉴于此，本文参考 Kim et al.（2008）提出的内生转移的马尔可夫区制转移回归模型，并将其

应用到金融传染问题研究。该方法将金融传染划分为同时性的市场联动和存在领先-滞后关系的

市场联动，综合了既有研究中对金融传染的定义和度量方法，更好地结合了金融传染病的相关理

论，并避免了分样本研究可能产生的小样本偏误和预检验偏误，形成了更加统一的研究框架。在

此基础上，本文分别讨论了中国股票市场和美国、英国、法国、德国、日本股票市场间的金融传

染特征，并为研究中国股票市场金融传染渠道提供了典型事实和经验证据。结果表明：①在样本

期内，相较于美国、法国、日本，中国股票市场是金融传染的接受者。②中国股票市场与美国、

英国、法国、德国、日本股票市场均存在随状态大幅改变的同时性市场联动关系，且同时性股票

市场联动在市场不确定高的状态下更强。③当市场状态发生改变时，中国股票市场与美国、法国、

日本股票市场间产生金融传染的主要渠道可能有所转换，这主要体现在金融传染表现形式的转变

上。当经济从不确定性较低的状态转移到不确定性高的状态时，同时性市场联动增强，但是以领

先-落后形式表现的市场联动变得不再显著。可以看到，本文为研究中国股票市场与其他主要经

济体股票市场间金融传染的主要渠道提供了经验证据，所得结论与流动性转移、安全资产转移理

论、基本面传染理论等金融传染理论的预测一致，而且不能拒绝警示理论。具体而言，为了讨论

中国股票市场联动的主要渠道，本文进一步研究了模型中状态转移概率矩阵的影响因素。结果发

现，作为全球经济状态代理变量的全球公共卫生压力、全球大宗商品指数超额收益率，对金融传

染的状态转移概率存在显著影响，与基本面传染理论的预测一致。同时，名义广义美元指数收益

率上升，提高了向高市场不确定性、高同时性市场联动状态转移的概率，与安全资产转移，流动

性转移理论的预测一致。在排除以上全球因素后，代表本国基本面信息的各国主权 CDS 息差、

短期国债收益率、股票市场收益率同样对金融传染状态存在影响，与警示理论的预测相符。 

本文余下结构安排如下：第二部分综述相关文献；第三部分阐述计量模型、研究设计以及

模型估计策略；第四部分介绍数据处理方法、样本选择与变量计算方法；第五部分展示主要实证

结果，并对结果进行分析；第六部分展示稳健性检验的主要结果；第七部分总结全文并提出政策

建议。 

二、文献综述 

大量文献关注了金融市场间的传染性或波动率溢出效应，但对金融传染并未有统一的定义。

从广义看，一般被认为是不同金融市场价格或收益率的共同变化，出现市场联动或市场间冲击的
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传播（Mobarek et al.，2016）。从狭义看，金融市场间的传染性特指在一次冲击之后的市场间联动，

或特指在危机中发生的市场间联动增加（Forbes and Rigobon，2002）。也有研究将其定义为无法被

市场间相关的基本面解释的那部分市场关联性和冲击传播（Bekaert et al.，2014）。为了避免同时

度量金融传染与基本面或定义危机所必须面临的联合假设检验等问题，本文使用上述第一种定义，

即把非危机时刻的市场联动和由市场间相关的基本面引起的那部分市场联动也考虑到金融传染性

中。 

金融传染的相关理论指出，金融市场间的传染性可能来自于不同市场的基本面信息本身的

相关性、流动性相关的渠道、相关的风险溢价变化以及由投资者行为因素产生的羊群效应等；而

国际间的市场联动还存在全球化和警示效应（“Wake-up Call” Hypothesis）的解释（Longstaff，2010；

Cai et al.，2017）。其中，部分理论对传染性特征做出了预测。基本面传染理论认为，与世界经济

形势相关的总体指标对金融传染程度存在影响；流动性相关的理论则表明，金融传染会反映在安

全资产价格中；而警示效应认为，金融传染与世界经济的整体情况可以不相关，本国基本面是金

融传染的主要影响因素。 

基本面传染理论指出，金融传染的成因是不同市场基本面对相同经济冲击有暴露。而在信

息不完全情况下，投资者根据有噪音信号对基本面进行推断，又会进一步扩大相关信息导致的资

产价格相关性（King and Wadhwani，1990；Veldkamp，2006；Benzoni et al.,2015）。由于市场流动性

不同，市场中投资者理性程度等因素的不同，导致市场对冲击反应速度不同，因此，除去不同市

场对冲击的同时反应外，金融传染还会表现为市场价格或收益率的领先—落后关系，即某一市场

的历史收益率对另一市场当期收益率存在预测能力。基本面传染理论预测了金融传染通常会从效

率更高、流动性更好的金融市场传播到效率更低的金融市场（Longstaff，2010）。 

流动性相关的理论指出，某一市场的流动性降低会通过金融中介等资产持有者的交易行为

使其他市场也出现流动性下降，最终导致所有市场出现“流动性枯竭”，随之产生流动性转移

（Flight-to-Liquidity）、安全投资转移（Flight-to-Quality）等现象。既有文献指出, 产生市场间流动性

联动变化的原因可能在于，未预期的流动性冲击损害金融中介资金流动性（Brunnermeier and 

Pedersen，2009），导致金融机构出售相互持有的资产（Allen and Gale，2000）；金融机构在流动性

风险分担时产生的委托代理问题（Brusco and Castiglionesi，2007）；不完全信息假设下的投资者信

念更新及投资组合再平衡（Kodres and Pritsker，2002）；市场流动性与价格信息间的反馈机制

（Cespa and Foucault，2014；Kurlat，2018），等等。流动性传染改变了金融中介的资金状态以及投

资者持有的资产组合特征，改变了风险资产供求，产生流动性转移（Flight-to-Liquidity）、安全投

资转移（Flight-to-Quality）等现象，并形成了市场间的资产价格联动。对于提供流动性的金融中

介，多个市场流动性的联合下降，使金融中介的资金流动性恶化，并倾向于选择为保证金要求更

低、更安全的资产提供流动性，这使得风险资产比之前有了更高的非流动性风险。风险资产更高

的风险或投资者本身对流动性的偏好，会使投资者向流动性更强、更稳健的市场重新平衡投资组
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合，即产生流动性转移、安全投资转移现象（Vayanos，2004；Brunnermeier and Pedersen，2009；

Cho et al.，2016）。 

此外，风险溢价变化理论表明，由财富效应、投资者异质性以及财富分配等渠道产生的边

际投资者风险偏好变化导致市场联动(Kyle and Xiong，2001；Broner et al.，2006；Ehling and 

Heyerdahl-Larsenb，2016)。全球化理论认为，经济、金融一体化程度更高的国家，更容易受到其

他国家金融市场的影响，进而出现金融市场传染（Mendoza and Quadrini，2010；Ahrend and Goujard，

2014；李广众等，2014）。警示效应认为，由于存在信息摩擦或评估信息的成本，即使是在两国

基本面不相关情况下，外国金融市场受到负向冲击，也会让持有本国金融资产的投资者突然增加

对某些本国基本面信息的关注程度，并重新评估资产价格，产生金融传染。警示效应预测，在金

融传染发生期间，与本国资产价格更相关的是本国的基本面特征（Bekaert et al.，2014；Ahnert and 

Bertsch，2022）。 

关于金融市场间传染性的实证研究主要关注以下三个方面：①讨论金融市场间传染性是否

存在。这类文献使用金融传染的狭义定义，假设非危机时的市场间联动是由基本面的相关性产生

的，进而检验危机中是否存在市场间价格或收益率相关性的显著提升。其中，部分研究指出，不

存在危机中的市场相关性显著提升（Forbes and Rigobon，2002；Jung and Maderitsch，2014），而部

分研究支持金融传染的存在（Corsetti et al.，2005）。②讨论金融市场间传染性的特征或检验传染

性理论。例如，Bekaert et al.（2014）的实证分析支持了警示效应，Longstaff（2010）支持了风险溢

价渠道和流动性转移渠道，而 Ahrend and Goujard（2014）则支持了全球化理论。③讨论金融传染

的度量方法。既有文献用于度量市场间联动性的方法包括格兰杰因果关系，区制转移回归模型，

无条件相关系数，DCC-GARCH、ADCC-GARCH、DCC-MIDAS 等条件相关模型，条件尾部相关

等。其中，以格兰杰因果关系、区制转移回归模型为度量方法的文献通常仅关注以领先—落后形

式存在的金融传染（张兵等，2011；Cai et al.，2017），而使用无条件相关系数、条件相关模型、

条件尾部相关来度量金融传染的文献则仅关注同时性的金融传染（Bae et al. 2003；Cappiello et al.，

2006；Mobarek et al.，2016；Londono，2019；Gravelle et al.，2006）。 

进一步地，既有文献关于中国的实证研究探讨了中国股市和国外股市的市场联动，认为市

场联动是时变的且存在结构性变化（张兵等，2011；Chiang et al.，2016）。部分文献讨论了中国股

票市场与外国股票市场收益率的领先—落后关系。张兵等（2011）指出，在 QDII 实施之后，美

国股市对中国股市的开盘价和收盘价有引导作用。Cai et al.（2017）发现，相对于美国、德国、法

国，中国是冲击的接受者。在同时性的金融传染上，Chiang et al.（2016）采用 ADCC-GARCH 讨

论了国际股票市场的相关性，实证结果表明，金融传染性强弱和地理位置紧密相关，离中国地理

位置更近的国家与中国的股票市场同时相关性更强。Li（2007）则指出，中国和美国股市不存在

金融传染。 
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三、研究设计 

本文在既有研究基础上，采用一个更为统一的研究框架，并特别注重 2020 年以来公共卫生

安全问题更被重视、国际关系相对更为动荡的样本期内探究中国股市与外国股市的金融传染关系。

与既有研究相比，本文使用内生状态转移的马尔可夫区制转移向量自回归模型的优势在于：①马

尔可夫区制转移模型可以更好的拟合存在结构性变化的数据，而由于在样本期内更频繁的政策变

动，以及根据现有的存在结构性变化的实证证据，使用马尔可夫区制转移模型在样本期内更为合

适；②该方法综合了既有研究中对金融传染的不同定义和不同度量方法，在统一的框架上识别和

度量金融传染。③相较于大量为讨论危机中狭义金融传染而进行分样本研究的文献，本文的模型

使用全样本，因此避免了小样本偏误和预检验偏误。④相较于使用常转移矩阵的区制转移模型研

究金融传染病的文献，本文使用的模型放松了区制转移外生的假设，有助于进一步结合，并深入

理解金融传染病理论。 

1.计量模型 

本文将 Kim et al.（2008）提出的内生转移的马尔可夫区制转移回归模型扩展到区制转移向量

自回归的情形下，进而放松了区制转移向量自回归模型中转移概率矩阵外生且不随时间改变的假

设。 

具体而言，假设可观测变量的过程如公式（1）所示。其中，𝑠𝑡是不可观测的状态，𝑦𝑡是包

含了所有可观测变量在 t 时刻取值的𝑛 × 1列向量。𝛤𝑞,𝑠𝑡和𝐿𝑠𝑡
是随 t 时刻状态改变的系数矩阵

（𝑞 = 1, … , 𝑝），𝐿𝑠𝑡
是一个下三角矩阵，𝛿𝑠𝑡是随状态改变的截距向量，𝜀𝑡是服从多维正态分布的

残差向量。在后文中，本文将公式（1）称为均值方程。 

𝑦𝑡 = 𝛿𝑠𝑡 + 𝛤1,𝑠𝑡𝑦𝑡−1 + 𝛤2,𝑠𝑡𝑦𝑡−2 + ⋯ + 𝛤𝑝,𝑠𝑡𝑦𝑡−𝑝 + 𝐿𝑠𝑡
𝜀𝑡

𝜀𝑡~𝑖. 𝑖. 𝑑. 𝛮(0, 𝛪)
(1) 

假设经济中存在两种状态，即𝑠𝑡 = 𝑖，𝑖 = 1,2。𝑠𝑡的取值受𝑠𝑡−1及一组被包含在向量𝑧𝑡中的

外生或前定的变量影响，如公式（2）。其中，𝑎𝑠𝑡−1
和𝑏𝑠𝑡−1

是随 t-1时刻状态改变的系数。 

𝑠𝑡 = {
1     𝜂𝑡 < 𝑎𝑠𝑡−1

+ 𝑧𝑡
′𝑏𝑠𝑡−1

2     𝜂𝑡 ≥ 𝑎𝑠𝑡−1
+ 𝑧𝑡

′𝑏𝑠𝑡−1

𝜂𝑡~𝑖. 𝑖. 𝑑. 𝛮(0,1)

[
𝜀𝑡

𝜂𝑡
] ~𝛮(0, 𝛴)，𝛴 = [

𝛪 𝛼
𝛼′ 1

]

(2) 

因此，当𝑠𝑡−1 = 𝑗时，𝑠𝑡 = 1的转移概率为𝑃𝑗1(𝑧𝑡) = 𝑃(𝜂𝑡 < 𝑎𝑗 + 𝑧𝑡
′𝑏𝑗) = 𝛷(𝑎𝑗 + 𝑧𝑡

′𝑏𝑗)，其

中𝛷是标准正态分布的累积概率分布函数。同理，由状态 j转移到状态 2 的转移概率为𝑃𝑗2(𝑧𝑡) =

𝛷(−𝑎𝑗 − 𝑧𝑡
′𝑏𝑗)。 

该模型不仅允许转移概率矩阵随时间改变，还允许𝜀𝑡与𝜂𝑡的相关系数组成的𝑛 × 1向量𝛼不是

0 向量，即状态转移可以是内生的。在数学上，这意味着关于当期和过去一期的状态的信息都会

影响向量𝑦𝑡的预测。相反，在外生区制转移的模型中，𝑦𝑡仅与当期状态有关，而独立于过去一期
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的状态。在金融传染问题上，放松这一假设意味着当期模型中各国股市表现和当期金融传染状态

的转移可以是相关的。本文认为放松这一假设在理论上和直觉上是更合适的。虽然在后续实证分

析中，本文发现相关系数𝛼并不显著非0，并因此省略了对相关系数𝛼的讨论，但是使用内生区制

转移的向量自回归模型避免了事前对估计添加假设所可能导致的误差1。 

2.实证策略 

为探讨中国股市与其他主要经济体股市的联动性，且避免自回归中变量过多导致的待估参

数过多问题。本文估计了多个模型，在每个模型中都将𝑦𝑡设定为2 × 1的列向量，其中第一行元

素为中国股票市场日度收益率𝑟𝑐ℎ𝑛,𝑡，第二行元素为其他国家股市收益率，分别为美国股市日度

市场收益率𝑟𝑢𝑠𝑎,𝑡，英国股市日度市场收益率𝑟𝑔𝑏𝑟,𝑡，法国股市日度市场收益率𝑟𝑓𝑟𝑎,𝑡，德国股市日

度市场收益率 𝑟𝑑𝑒𝑢,𝑡 ，日本股市日度市场收益率 𝑟𝑗𝑝𝑛,𝑡 。即 𝑦𝑡 = (
𝑟𝑐ℎ𝑛,𝑡

𝑟𝑓,𝑡
) ，其中 𝑓 =

𝑢𝑠𝑎，𝑔𝑏𝑟，𝑓𝑟𝑎，𝑑𝑒𝑢，𝑗𝑝𝑛。此外，本文假设均值方程中的滞后阶数为 1，即p = 1，并在后续

表述中省略𝛤𝑞,𝑠𝑡中的上角标𝑞，变为𝛤𝑠𝑡。即本文使用的模型由公式（2）和（3）组成。 

𝑦𝑡 = (
𝑟𝑐ℎ𝑛,𝑡

𝑟𝑓,𝑡
) = 𝛿𝑠𝑡 + [

𝛤1,1
𝑠𝑡 𝛤1,2

𝑠𝑡

𝛤2,1
𝑠𝑡 𝛤2,2

𝑠𝑡
] (

𝑟𝑐ℎ𝑛,𝑡−1

𝑟𝑓,𝑡−1
) + 𝐿𝑠𝑡

𝜀𝑡

𝜀𝑡~𝑖. 𝑖. 𝑑. 𝛮(0, 𝛪)
(3) 

本文结合了既有文献中对金融传染的度量方法。在本文模型中，金融传染被分解为两个部

分：①均值方程中的领先-落后关系。与既有文献类似，本文使用领先-落后形式表现的金融传染

作为金融传染方向的识别。例如，若回归系数矩阵中𝛤1中的第一行，第二列元素𝛤1,2
1 显著非 0，

则在状态 1 下中国股票市场和外国股票市场存在以领先-落后关系为形式的金融传染，且冲击从

外国股市传染到中国股市，反之，若𝛤1中的第二行，第一列元素𝛤2,1
1 显著非 0，则说明在状态 1

下冲击从中国股市传染到外国股市。②中国与外国股市的同时性相关关系，这一部分市场联动表

现为均值方程残差的相关性。令𝛺𝑠𝑡 ≜ 𝐿𝑠𝑡
𝐿𝑠𝑡

′ 代表状态𝑠𝑡下均值方程残差的方差协方差矩阵，本

文用残差的相关系数𝜌𝑠𝑡
≜

𝛺1,2
𝑠𝑡

√𝛺1,1
𝑠𝑡 𝛺2,2

𝑠𝑡
来度量市场间同时性的联动。 

本文的实证同样融合既有文献对金融传染是否存在的讨论。在状态划分上，本文将模型估

计出的低不确定性的状态，即𝛺1,1
𝑠𝑡 ，𝛺2,2

𝑠𝑡 更小的状态统一定义为状态 1，将高不确定性的状态统

一定义为状态 2。其中高波动率的状态 2 是由模型估计出的危机状态。本文使用的模型可以通过

比较不同状态下的金融传染的特征讨论金融传染的存在性问题。 

本文结合现实背景和金融传染的理论选择控制模型转移概率矩阵的向量𝑧𝑡中的各变量，并通

过检验𝑧𝑡是否能显著影响金融传染的状态转移来检验理论的预测。在𝑧𝑡中加入的代表世界总体经

济、金融状态的变量如下：①全球公共卫生压力，该变量反映了由公共卫生问题引发的外生冲击

及样本期内的为预防和缓解这种外生冲击采取政策变动的可能。②全球大宗商品指数收益率，该

 
1 该模型似然函数的算法参见《中国工业经济》网站（http：//ciejournal.ajcass.org）附件。 
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变量综合反映了样本期内因多种因素引起的全球对大宗商品的供需变化，反映了全球经济状况；

由需求端引导大宗商品价格走低一般意味着全球经济下行严重的时期，金融市场更容易转移到高

波动的状态。全球公共卫生压力与全球大宗商品指数收益率概括了世界层面的基本面冲击。③美

元汇率指数收益率，由于美元本身具有更高的流动性，并且通常被作为一种避险资产，所以在流

动性转移，安全资产转移理论的预测下，美元与其他货币的相对价格变化可能与转移概率有关1。 

用于反映各国基本面信息的变量如下：①模型中国家的股票市场收益率，股票收益率反映

了投资者对本国企业未来现金流水平和风险的预期，一定程度上反映了投资者对本国经济前景的

预期。②模型中涉及到国家的 3个月期国债收益率，这一指标体现了本国货币政策以及投资者的

投资组合调整。③模型中涉及到的国家的主权 CDS 息差，该指标反映市场对政府偿债能力与意

愿的预期。以上三组变量综合反映了本国的经济前景和金融状况，根据警示效应，投资者事实上

主要关注本国基本面信息，那么当本国基本面整体向好的情况下，危机和高金融传染应该更难出

现，因此本文将这些变量加入𝑧𝑡中。 

为满足𝑧𝑡中变量外生或前定的假设，本文对全球公共卫生压力以外的其他变量取一阶滞后。

同时，为避免引入过多变量导致的共线性，本文分步将世界层面、国别变量加入到向量𝑧𝑡中。为

此，本文主要估计了以下两组模型：在第一组模型中，本文在向量𝑧𝑡中加入全球范围内的各指标，

用于检验基本面传染理论、流动性转移、安全资产转移的理论预测，本文将这组模型记为“不考

虑警示效应的模型”；在第二组模型中包括所有世界层面的变量以及国别层面的变量，用于在控

制世界层面变量的条件下检验警示效应的理论预测，本文将其记为“基准模型”。 

3.研究假设 

本文参考张兵等（2011），Chiang et al.（2016）以及Cai et al.（2017），认为中国更普遍上是金

融传染的接受者。鉴于此，本文提出： 

H1：中国股票市场是冲击的接受者，即存在𝑖 = 1 或 2，使得𝛤1,2
𝑖 显著非 0。 

若在危机中显著提升的市场联动（狭义的金融传染）确实在股票市场存在（Corsetti et al.，

2005），那么残差相关性应该在高波动率状态下更大，或领先-滞后形式的金融传染在高不确定性

状态下更显著，即𝛤1,2
2 或𝛤2,1

2 显著非 0且其显著性水平比低波动率状态下更高。因此，针对金融传

染是否存在，本文提出： 

H2：若金融传染存在，高波动率状态下，以下条件至少成立一个：①均值方程中领先-落后

关系是显著的，即𝛤1,2
2 或𝛤2,1

2 显著非 0，且显著性水平高于低波动率状态下的显著性水平；②同时

性的市场联动更强，即𝜌2 > 𝜌1。 

 
1 本文使用美元作为安全资产的一个代理变量。现有文献通常包括的安全资产包括：黄金、美元、瑞士法郎、日元

等（Ranaldo and Söderlind，2010；Liu et al.，2016）。本文参考了Liu et al.（2016）、Cheema et al.（2022）、Grisse and 

Nitschka（2015）选择美元作为安全资产的代理变量。Liu et al.（2016）与Cheema et al.（2022）指出在特定时期美元

相比于黄金对于股票市场具有更好的安全资产特征。Grisse and Nitschka（2015）则指出瑞士法郎相对于美元不具备

安全资产特征。而在稳健性检验部分，本文还将广义美元收益率替换为黄金现货收益率估计了模型，并展示了相

关结果。稳健性检验部分参见《中国工业经济》网站（http：//ciejournal.ajcass.org）附件。 
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图 1    研究框架图 

本文通过H3-H5检验金融传染理论的预测是否在中国股票市场和国际股票市场联动中存在。

H3-H5分别检验了基本面传染理论、流动性相关理论、警示效应理论的预测。 

H3：若在中国与各国的市场联动关系中，基本面传染理论成立，则代表国际经济形势的全

球公共卫生压力与滞后一期的正交化的全球大宗商品指数收益率会显著影响转移概率。 

H4：若中国与各国的市场联动关系中，流动性转移、安全资产转移理论成立，则滞后一期

的美元汇率指数收益率的上升伴随着显著提升的向高市场联动状态转移的概率。 

H5：若代表本国基本面的各变量即滞后一期的股市收益率，短期国债收益率，主权 CDS 息

差不能显著影响市场联动的状态转移，那么警示效应不是影响市场联动的主要渠道。 

图 1展示了本文的研究框架。 

四、数据、变量与样本选择 

1.数据来源与计算方法 

本文使用日度数据。样本期限从 2020年 1月 22日至2022年5月 20日。为计算各国股票市场

收益率，本文从 Compustat 数据库下载各国的个股日度收益率。为识别个股所属国家，本文要求

个股的定价货币、相应公司的注册地和总部所在地以及其所在证券交易所所在地都与其所属国家

保持一致。本文还要求保留的个股是普通股，不属于金融行业，在各国的主要交易所进行交易1。

 
1 对于中国个股，本文要求其在上海证券交易所或深圳证券交易所上市；对于美国个股，要求其在纽约证券交易

所、美国证券交易所或纳斯达克证券交易所上市；对于英国股票，要求其在伦敦证券交易所上市；对于法国股
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当同一公司发行有多个股票时，仅保留市值最大的一支股票。在计算市场收益率时采取市值加权，

因此，为使某一股票-时间的观测值被包括到市场收益率计算中还要求其存在上一交易日的价格

数据和在外发行的普通股数数据。日度的全球公共卫生压力的数据来自必应网站。全球大宗商品

收益率的代理变量是 S&P GSCI 指数的超额收益率。美元汇率指数来自 FRED。美国、英国、法

国、德国、日本的 3个月期国债收益率来自彭博数据库，中国的 3个月期国债收益率来自中央国

债登记结算有限责任公司的网站。各国的CDS息差数据来自彭博数据库。 

2.变量定义 

表 1汇总了本文的变量定义。为简化表述，本文将外国的国别变量标记为带有后缀_f的变量。

在中国-美国的两国模型中，f 为 usa，代表这个变量表示了美国的信息；类似的，在中国-英国的

两国模型中，f为 gbr；在中国-法国的两国模型中，f为 fra；在中国-德国的两国模型，f为 deu；

在中国-日本的两国模型，f为 jpn。 

因为 S&P GSCI指数超额收益率以及CDS息差与其他变量相关性过高，本文在后文估计中对

上述变量进行了正交处理，生成了 commodity_p，cds_chn_p，cds_f_p1。此外，本文还统一用符号

L.x代表变量 x的一阶滞后。 

表 1 变量定义 

变量名称 变量符号 原始数据频率 单位 所属向量 

中国股票市场收益率 r_chn 日度 基点 
𝑦𝑡及𝑧𝑡 

外国股票市场收益率 r_f 日度 基点 

全球公共卫生压力 covid19 日度 基点 

𝑧𝑡 

S&P GSCI指数超额收益率 commodity 日度 基点 

对前置一期 covid19及名义广义美元指

数收益率正交化后的S&P GSCI指数超

额收益率 

commodity_p 日度 基点 

名义广义美元指数收益率 usd 日度 基点 

3个月期的中国国债到期收益率 r3m_chn 日度 基点 

3个月期的外国国债到期收益率 r3m_f 日度 基点 

中国主权CDS息差 cds_chn 日度 基点 

外国主权CDS息差 cds_f 日度 基点 

对模型中各国 3个月国债到期收益率正

交化后的中国主权CDS息差 
cds_chn_p 日度 基点 

对模型中各国 3个月国债到期收益率正

交化后的外国主权CDS息差 
cds_f_p 日度 基点 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。 

 
票，要求其在纽约泛欧证券交易所上市；对于德国的个股，要求其在德意志交易所上市；对于日本的个股，要求

其所在交易所是东京证券交易所。 
1 相关性的分析以及正交处理的细节参见《中国工业经济》网站（http：//ciejournal.ajcass.org）附件。 
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五、实证结果与分析 

1.不考虑警示效应的模型的估计结果
1
 

表 2到表 4展示了不考虑警示效应的模型的估计结果。每张表的第一行标注了其展示的模型。

例如，在表 2的第 2到第 4列展示包括中国、美国的两国模型的相关结果。Panel A展示了均值方

程的估计结果，标识 r_chn（r_usa）的列代表这一列是因变量为 r_chn（r_usa）的方程的估计结果，

标识 L.r_chn（L.r_f）的行代表这一行是自变量为 r_chn（r_f）的一阶滞后对应的系数的估计结果。

Panel B 展示了两个状态下，残差的方差、协方差、相关系数。其中标有 var_chn（var_f）的行代

表以r_chn（r_f）为因变量的方程的残差方差。Panel C展示了公式（2）中系数𝑎𝑠𝑡−1
和𝑏𝑠𝑡−1

的估计

值，在“状态 1”（“状态 2”）下的一列展示的是𝑠𝑡−1 = 1（𝑠𝑡−1 = 2）时𝑎𝑠𝑡−1
和𝑏𝑠𝑡−1

的估计系数。 

表 2 不考虑警示效应的模型的估计结果 

  中国-美国（f=usa） 中国-英国（f=gbr） 

  状态 1 状态 2 状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 Panel A：均值方程 

 r_chn r_usa r_chn r_usa r_chn r_gbr r_chn r_gbr 

L.r_chn 
-0.0027  -0.0570  -0.2052  -0.2578  -0.0374  0.0178  0.1002  -0.1180  

(0.9490) (0.1501) (0.2130) (0.2602) (0.5945) (0.6677) (0.1112) (0.1856) 

L.r_f 
0.1603*** -0.0336  0.0815  -0.3716*** -0.0986  -0.0173  0.0446  0.1152** 

(0.0017) (0.4538) (0.4375) (0.0006) (0.3693) (0.7555) (0.5274) (0.0369) 

截距项 
6.5273  11.6445** -33.0586  -12.3988  -2.2944  -8.6618  17.1953  -3.1257  

(0.2606) (0.0234) (0.3872) (0.7966) (0.8752) (0.2947) (0.3995) (0.8427) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 14143.9891  52578.9998  8510.7602  29775.3608  

var_f 10287.8377  109710.1698  2907.7431  28288.4550  

协方差 1642.1406  24092.5901  792.1370  7752.3480  

相关系数 0.1361  0.3172  0.1592  0.2671  

  Panel C：转移概率方程 Panel C：转移概率方程 

covid19 
0.1007  -0.0613  -0.0002  -0.0064** 

(0.4848) (0.7841) (0.9023) (0.0249) 

L.commodity_p 
0.0021  -0.0154  0.0027* -0.0005  

(0.4953) (0.7936) (0.0853) (0.6758) 

L.usd 
0.0070  0.0028  -0.0049  -0.0116* 

(0.7568) (0.9336) (0.5009) (0.0514) 

截距项 
-0.0059  -0.1102  0.2042  0.0508  

(0.9976) (0.9807) (0.3912) (0.8768) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 

 

表 3 不考虑警示效应的模型的估计结果 

 
1 描述统计部分及完整的稳健性检验参见《中国工业经济》网站（http：//ciejournal.ajcass.org）附件。 
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  中国-法国（f=fra） 中国-德国（f=deu） 

  状态 1 状态 2 状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 Panel A：均值方程 

 r_chn r_fra r_chn r_fra r_chn r_deu r_chn r_deu 

L.r_chn 
0.0689  -0.0138  0.0970  -0.0519  0.0263  0.0270  0.0309  -0.0721  

(0.2302) (0.7454) (0.1454) (0.6164) (0.6392) (0.5369) (0.6550) (0.4306) 

L.r_f 
0.1321** 0.0145  0.0190  -0.0452  0.1053  -0.0897  0.0349  -0.0517  

(0.0412) (0.7571) (0.7607) (0.5295) (0.1533) (0.1076) (0.6014) (0.5715) 

截距项 
2.6219  1.1799  5.7498  -2.0114  -2.6167  2.2850  -12.7952  1.2823  

(0.6925) (0.8175) (0.7030) (0.8979) (0.6906) (0.6562) (0.3900) (0.9373) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 10437.9894  30618.6664  10464.5808  31261.7339  

var_f 6145.2757  39244.1983  6244.6389  37823.5013  

协方差 197.5518  10965.1527  770.8338  10798.8405  

相关系数 0.0247  0.3163  0.0954  0.3140  

 Panel C：转移概率方程 Panel C：转移概率方程 

covid19 
0.0358*** -0.0246*** 0.0407*** -0.0218** 

(0.0000) (0.0077) (0.0000) (0.0355) 

L.commodity_p 
-0.0033  0.0051* -0.0025  0.0030  

(0.1287) (0.0887) (0.2650) (0.1717) 

L.usd 
-0.0075  -0.0303* -0.0045  -0.0226  

(0.4078) (0.0905) (0.6846) (0.1805) 

截距项 
0.0518  0.0222  0.0276  0.0409  

(0.8928) (0.9708) (0.9504) (0.9366) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 

 

实证结果表明，仅在包括中国-英国，中国-德国的两国模型中可以拒绝H1。中国的股票市场

相对于美、法、日的股票市场是冲击的接受者。这一结果体现在模型的均值方程中。在包括中国

与美国、中国与法国、中国与日本的两国模型中，在股市波动性更低的状态 1下滞后一期的外国

股市收益率对中国股市收益率存在显著的预测能力；且在任何状态下，滞后一期的中国股市收益

率都不存在对外国股市收益率的显著预测能力。其中在中国与美国、中国与法国的两国模型中，

预测能力是正向的，而在中国与日本的模型中滞后一期的日本股市收益率对中国股市收益率的预

测能力是负向的。在中国与英国、中国与德国股票市场的模型中，两国股票市场收益率的一阶滞

后都不具备对对方国家当期收益率的显著预测能力。 

在所有两国模型的估计结果中本文也找到了符合H2的证据，即在市场波动率更高的状态2下，

具有相比于低波动率状态更高的同时性金融传染。具体而言，从不同状态下的方程残差方差和相

关系数可以看出，当状态从低不确定性的状态 1转移到高不确定性的状态 2时，在中国与美国股

票市场的模型中，两国股票市场收益率方程残差的条件相关系数从 0.14变为 0.32；在中国与英国

的模型中，条件相关系数上升 0.11；在中国与法国的模型中，条件相关系数从 0.02变为 0.32，提
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升了约 0.29；在中国与德国的模型中，条件相关系数上升约 0.22；而在中国与日本的模型中，条

件相关系数则从 0.08上升至 0.40，上升了 0.32。 

表 4 不考虑警示效应的模型的估计结果 

  中国-日本（f=jpn） 

  状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 

 r_chn r_jpn r_chn r_jpn 

L.r_chn 
0.0931* 0.0163  0.0479  0.0793  

(0.0971) (0.7240) (0.6315) (0.4048) 

L.r_f 
-0.1195** -0.0836  0.0364  0.1709** 

(0.0424) (0.1343) (0.7314) (0.0443) 

截距项 
17.9416** 11.3353* -16.8397  10.4582  

(0.0155) (0.0515) (0.5120) (0.5541) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 10228.2530  36128.2998  

var_f 7937.5201  28743.5463  

协方差 740.4856  12855.4737  

相关系数 0.0822  0.3989  

  Panel C：转移概率方程 

covid19 
0.0194*** -0.0035* 

(0.0052) (0.0680) 

L.commodity_p 
0.0014  0.0010  

(0.4685) (0.4924) 

L.usd 
-0.0355*** -0.0106  

(0.0077) (0.2770) 

截距项 
-0.0137  0.1068  

(0.9779) (0.7579) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 

 

在对H3或H4的检验中。本文至少可以找到一组不考虑警示效应的模型，其结果符合基本面

传染理论或流动性理论的预测。 

本文找到了符合H3，即符合基本面传染理论预测的部分证据。实证结果发现世界经济状况

的代理变量都至少能在一个模型中显著影响转移概率：①更高的全球公共卫生压力在除了中国与

美国的两国模型外的其他模型中都显著提升了𝑃22。而在中国与法国、中国与德国、中国与日本

的两国模型中，当期更高的全球公共卫生压力还显著提升了𝑃11。总体而言，除中国与美国的模

型外，更高的全球公共卫生压力提升了状态的平均持续时间。可能的解释是在当期处于低不确定

的状态时，投资者对市场及经济政策有更高的信心，更高的全球公共卫生压力使得经济刺激政策

出现的概率上升，使市场保持稳健状态的概率上升；而在当期处于高不确定的状态时，投资者对

经济前景和经济刺激政策的效果存在怀疑，因此更高的全球公共卫生压力反而加剧了市场不确定

性。②在中国与英国的两国模型中及中国与法国的模型中，更高的滞后一期 S&P GSCI 指数超额
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收益率显著提升了下一期处于低波动率状态的概率。具体而言，在中国与英国的模型中，高的滞

后一期S&P GSCI指数超额收益率（正交化处理后）显著提升了𝑃11；而在中国与法国的模型中，

高的滞后一期S&P GSCI指数超额收益率（正交化处理后）显著提升了𝑃21。这意味着在国际经济

走高时，市场高波动的可能性会降低。 

本文同样找到了符合H4，即符合流动性相关理论预测的部分证据。实证结果发现在中国与

英国、中国与法国、中国与日本的模型中，滞后一期名义广义美元收益率上升会提升下一期市场

处于高不确定性状态的概率。在中国与英国、中国与法国的模型中美元升值，提升了𝑃22，而在

中国与日本的模型中，美元升值，提升了𝑃12。这与流动性转移理论、安全资产转移理论的预测

一致。当投资者预期到市场状态可能恶化时会持有流动性更高的美元，使得美元升值。 

此外，除了对本文假设的检验，模型结果还潜在说明了金融传染可能在两个状态下存在渠

道的转换。这主要体现在外国分别是美国、法国、日本的模型中。在这三个模型中，以领先-滞

后关系为形式的金融传染仅在同时性市场相关性弱的状态下显著。市场联动关系表现形式的改变

可能意味着在两个状态下市场联动的主导渠道存在改变。 

2.基准模型结果 

为进一步考察本国基本面信息对金融传染状态的影响，并在中国股票市场检验警示效应理

论的预测，此处估计的模型假设本国基本面信息，即滞后一期的两国股票市场收益率，滞后一期

的两国 3 个月期国债收益率，滞后一期经过正交处理的两国主权 CDS 息差也是状态转移概率的

决定因素。表 5至表 7展示了模型的估计结果。 

基准模型的估计结果与不考虑警示效应的模型类似： 

在基准模型下，仅能在包括中国与英国的模型中拒绝假设H1。不仅中国相对于美国、法国、

日本依然是冲击的接受者，中国相对于德国也变成了冲击的接受者。 

与𝐻2金融传染存在的预测一致，在同时性的市场联动上，高不确定性的状态有更高的条件

相关系数。以两个状态为条件，在中国与美、英、法、德、日的同时性联动关系中条件相关系数

分别相差 0.13、0.30、0.30、0.14和 0.30。 

仍然存在至少一个模型符合H3。具体而言，对于基本面传染理论，在中国与英国，中国与

法国的模型中，全球公共卫生压力的上升会显著提升𝑃12。但是在不考虑警示效应的模型中，全

球公共卫生压力的上升一般会提升𝑃11。其中原因在于在基准模型中加入的关于本国基本面的信

息包括了模型中两国采取的货币政策等经济刺激政策的信息。在中国与德国的模型中，更高的滞

后一期大宗商品指数收益率（正交化处理后）显著提升了𝑃11和𝑃21，当世界经济形势好转时，市

场处于低不确定状态的概率更高。 

仍然存在至少一个模型符合H4。滞后一期的名义广义美元指数收益率的上升在中国与美国

的模型中显著提升了𝑃22。这同样与流动性转移理论、安全资产转移理论一致。 
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市场联动关系的表现形式随状态转变的结果依然在基准模型中成立。在外国是美国、法国、

德国、日本的模型中，在同时性市场联动更低的状态 1 下，以领先-落后形式存在的市场联动关

系显著，但是在同时性市场联动更高的状态 2下，以领先-落后形式存在市场联动都不再显著。 

基准模型同时也说明了在控制国际层面的变量后，存在国别特征可以影响金融传染的状态，

因此不能拒绝H5，即不能拒绝警示效应的存在。其具体表现如下： 

在中国与法国、中国与日本的模型里，作为外国经济前景代理变量的滞后一期的外国股票

市场收益率，在状态 1下具有显著为正的系数。这说明当冲击发出者经济前景更差时，两国之间

的经济联动更容易进入市场不确定性更高，同时性市场联动更强的状态。 

表 5 基准模型结果 

  分表 1：中国-美国（f=usa） 分表 2：中国-英国（f=gbr） 

  状态 1 状态 2 状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 Panel A：均值方程 

 r_chn r_usa r_chn r_usa r_chn r_gbr r_chn r_gbr 

L.r_chn 
-0.0165  0.0236  0.0992  -0.0281  0.0591  0.0276  0.0095  -0.2450  

(0.7411) (0.5202) (0.5860) (0.8852) (0.2323) (0.3816) (0.9317) (0.1548) 

L.r_f 
0.2121*** -0.0711  0.0389  -0.3553*** 0.0555  -0.0669  0.0051  0.0766  

(0.0005) (0.1207) (0.7093) (0.0001) (0.4614) (0.1220) (0.9631) (0.4950) 

截距项 
7.1890  13.4286*** -2.7634  -22.3450  -6.1906  1.6027  15.9133  -24.0630  

(0.2139) (0.0060) (0.9518) (0.6041) (0.3429) (0.7237) (0.5688) (0.3862) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 12237.3644  50961.9494  11820.5031  42178.8749  

var_f 8057.2462  96115.9855  5065.9419  46459.8380  

协方差 1357.6369  18430.7629  391.3325  15382.2608  

相关系数 0.1367  0.2633  0.0506  0.3475  

  Panel C：转移概率方程 Panel C：转移概率方程 

covid19 
0.0003  -0.0019  -0.0095* -0.0094  

(0.8792) (0.2835) (0.0637) (0.3239) 

L.commodity_p 
-0.0011  0.0084  0.0001  -0.0043  

(0.5383) (0.1231) (0.9663) (0.3156) 

L.usd 
-0.0130  -0.0371* 0.0000  -0.0018  

(0.1482) (0.0757) (0.9972) (0.9320) 

L.r_chn 
0.0019  -0.0079  0.0000  0.0109  

(0.5477) (0.1370) (0.9866) (0.2467) 

L.r_f 
-0.0028  0.0012  0.0015  0.0089  

(0.2211) (0.7518) (0.6665) (0.2249) 

L.cds_chn_p 
-0.0197  0.0066  -0.0108  0.0144  

(0.3969) (0.8890) (0.7179) (0.8695) 

L.cds_f_p 
-0.0927  -0.0903  -0.0356  -0.0198  

(0.4868) (0.8333) (0.5125) (0.9075) 

L.r3m_chn 
0.0114** -0.0100  0.0107  0.0060  

(0.0133) (0.5728) (0.2966) (0.6697) 

L.r3m_f 
-0.0118* -0.0019  -0.0180* -0.0003  

(0.0850) (0.9151) (0.0809) (0.9945) 

截距项 

 

0.1256  0.0315  -0.0792  -0.0099  

(0.9236) (0.9924) (0.9747) (0.9973) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 
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两国滞后一期的 3个月国债收益率在中国与美国、中国与英国的模型中显著。在中国与美国

的模型中，更低的中国 3 个月国债收益率或更高的美国 3 个月国债收益率显著提升了𝑃12。这说

明在样本期内，美国的 3个月期国债收益率变动反映了美国货币政策的变化，当货币政策缩紧时，

当局通过货币政策对经济的支持降低，投资者预期短期内经济形势的不确定性上升，这种预期反

应在股票市场上表现为股票市场不确定性的增强。而在中国，3 个月期国债收益率变动则更多的

反映了股票与债券间的流动性转移和安全资产转移，当投资者预期股票市场不确定增强时，出售

价格波动相比债券更大的股票资产，购买短期债券资产，推高了债券的价格，降低了债券的到期

收益率。因此，滞后一期的国债到期收益率下降可以预测𝑃12的上升。在中国与英国的模型中，

更高的英国 3个月国债收益率同样显著提升了市场从低不确定状态向高不确定性状态转移的概率。

其中的原因同样是因为短期国债利率反映了英国的货币政策。 

表 6 基准模型结果 

  分表 3：中国-法国（f=fra） 分表 4：中国-德国（f=deu） 

  状态 1 状态 2 状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 Panel A：均值方程 

 r_chn r_fra r_chn r_fra r_chn r_deu r_chn r_deu 

L.r_chn 
0.0825  -0.0392  0.0447  -0.1255  0.0471  0.0387  0.0158  -0.1107  

(0.1353) (0.3420) (0.6115) (0.2701) (0.3842) (0.3716) (0.8592) (0.2501) 

L.r_f 
0.1113* -0.0245  -0.1077  -0.1438  0.1316** 0.0301  -0.0598  -0.0724  

(0.0667) (0.5778) (0.1577) (0.1205) (0.0324) (0.5054) (0.4457) (0.4877) 

截距项 
-6.9577  5.2282  -20.3326  -6.0405  7.0516  3.7080  -8.2663  9.3891  

(0.3498) (0.3856) (0.1891) (0.7292) (0.2808) (0.4909) (0.5909) (0.5738) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 9677.6408  27820.8932  10211.4636  27308.1349  

var_f 5227.1001  35067.6203  5841.7502  33471.6337  

协方差 114.1137  10015.7323  1000.6899  8186.8349  

相关系数 0.0160  0.3207  0.1296  0.2708  

 Panel C：转移概率方程 Panel C：转移概率方程 

covid19 
-0.0100** -0.0172  -0.0255  -0.0020  

(0.0500) (0.3284) (0.1105) (0.4946) 

L.commodity_p 
0.0015  -0.0040  0.0178* 0.0039* 

(0.4586) (0.5335) (0.0658) (0.0564) 

L.usd 
0.0104  -0.0386  -0.0057  -0.0130  

(0.3300) (0.4058) (0.7792) (0.3202) 

L.r_chn 
0.0044  0.0177  -0.0038  0.0030  

(0.1568) (0.2972) (0.6011) (0.2542) 

L.r_f 
0.0062* 0.0190  0.0185  0.0076  

(0.0528) (0.2949) (0.1590) (0.1064) 

L.cds_chn_p 
-0.0608** -0.0283  -0.0403  -0.0451* 

(0.0281) (0.6062) (0.6233) (0.0534) 

L.cds_f_p 
0.0963  -0.0185  0.0236  0.0153  

(0.2707) (0.9325) (0.9180) (0.8968) 

L.r3m_chn 
0.0100  0.0029  0.0231  0.0131  

(0.1672) (0.8915) (0.2505) (0.2170) 
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L.r3m_f 
0.0054  0.0305  0.0000  0.0596  

(0.8438) (0.7295) (0.9993) (0.1441) 

截距项 
0.0635  -0.0202  0.0127  0.0150  

(0.9774) (0.9977) (0.9980) (0.9955) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 

 

滞后一期的经过正交化处理的中国主权 CDS 息差在外国是法国、德国的模型中提升了下一

期处于高市场不确定性，高同时性市场联动的状态的概率。在中国与法国的模型中，在 0.05的置

信水平下更高的中国主权 CDS 息差（正交化处理后）显著提升了𝑃12；而在中国与德国的模型中，

高的中国主权 CDS 息差（正交化处理后）显著提升了𝑃22。市场对中国政府偿债能力与意愿的预

期会影响中国股票市场与外国股票市场的联动关系。 

表 7 基准模型结果 

  分表 5：中国-日本（f=jpn） 

  状态 1 状态 2 

 Panel A：均值方程 

 r_chn r_jpn r_chn r_jpn 

L.r_chn 
0.0466  0.0051  -0.0141  0.0094  

(0.3381) (0.9028) (0.9212) (0.9498) 

L.r_f 
-0.1220** 0.0204  -0.0180  0.1687  

(0.0311) (0.6832) (0.9153) (0.3132) 

截距项 
14.9682** -0.6877  -59.4220  18.9919  

(0.0147) (0.9029) (0.1234) (0.6355) 

 Panel B：残差的方差、协方差、相关系数 

var_chn 10256.5679  53371.1249  

var_f 9585.7236  34433.7518  

协方差 1486.9510  19107.4688  

相关系数 0.1500  0.4457  

  Panel C：转移概率方程 

covid19 
-0.0006  -0.0114  

(0.5095) (0.6328) 

L.commodity_p 
-0.0016  -0.0045  

(0.4011) (0.6821) 

L.usd 
0.0060  0.0198  

(0.6192) (0.7799) 

L.r_chn 
0.0021  0.0371  

(0.4650) (0.5997) 

L.r_f 
0.0120** 0.0289  

(0.0113) (0.6261) 

L.cds_chn_p 
0.0017  -0.0697  

(0.9418) (0.6578) 

L.cds_f_p 
0.1095  -0.1157  

(0.4160) (0.8906) 

L.r3m_chn 
0.0124  -0.0168  

(0.2653) (0.7461) 

L.r3m_f 
0.0016  0.0085  

(0.9852) (0.9815) 
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截距项 
-0.0345  -0.0407  

(0.9894) (0.9964) 

注：在以上表格中，后缀为_f 的变量为两国模型中代表外国国别信息的变量。在外国是美国、英国、法国、

德国、日本的两国模型中，f 分别等于 usa、gbr、fra、deu、jpn。*、**、***分别表示双尾检验中 10%、5%、1%的

显著性水平。括号中报告的是 P值。 

 

为了进一步讨论状态转移的影响因素，本文计算了各基准模型在样本期内处于高不确定性

状态的滤波概率，并展示了概率变化时间点与重大新闻的对应关系，这些事件主要与公共卫生情

况及相关预防政策、货币政策、其他经济政策以及政治风险有关。这些对应关系说明模型拟合较

好1。 

六、稳健性检验 

1.对均值方程的稳健性检验 

在基准模型中，本文通过估计多个两国模型，讨论中国与其他各国的金融传染关系。这一

设定尽可能地避免了变量的共线性和冗余，提升了估计的效率，但是也不可避免的忽视了国家间

更复杂的传导动态。在这部分中，本文进一步考虑被两国模型遗漏的其他各国的股市收益率。具

体而言，本文对每一个两国模型，计算除模型中涉及到的两国外的其他四个国家股市收益率的第

一主成分，并将主成分的一阶滞后加入到均值方程中，形成因子扩展模型。本文的主要结论在因

子扩展模型中依然成立。 

2.对概率转移方程的稳健性检验 

在这一部分，本文讨论概率转移方程的变量选取是否会显著的改变本文的主要结论。本文

将实证结果总结如下： 

在世界层面，本文进一步考虑了世界市场波动指标、黄金价格波动、石油价格波动以及全

球供应链压力是否对转移概率有显著的影响，以及加入这些变量后是否会对金融传染的特征产生

影响。本文正文中对各国金融传染特征的大部分刻画依然成立。 

在国别层面，本文进一步考虑了预期通胀率、货币储备变化率、贸易开放度、双边汇率变

化率对转移概率潜在的影响，并尝试将国家经济状况的代理变量变为经过季节调整后的工业生产

指数环比增速。其中货币储备变化率、双边汇率变化率、工业生产指数环比增速可以在至少一个

两国模型中，对转移概率产生显著的影响，这些结果同样说明了不能拒绝警示效应。并且在改变

国别层面的变量选取后本文第五部分得到的对金融传染特征的刻画依然是成立的。 

本文还将用于检验流动性相关理论的广义美元收益率替换成了黄金收益率，以作为流动性

转移和安全资产转移效应的稳健性检验。我们发现当以黄金作为避险资产时，存在类似广义美元

 
1 相关内容参见《中国工业经济》网站（http：//ciejournal.ajcass.org）附件。 
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指数，但是更弱的结果。我们发现的这一现象与 Liu et al.（2016），以及 Cheema et al.（2022）的

研究结论是一致的。Liu et al. （2016）指出美元相比于黄金在非危机时刻具有更好的安全资产特

性。Cheema et al.(2022)则发现黄金在 2020年的危机中失去了作为“避风港”资产的地位。 

七、结论 

本文在公共卫生情况变动及国际矛盾加剧的背景下研究了国际股票联动和金融传染病问题。

与既有文献对领先-落后形式金融传染和同时性金融传染的严格二分法不同，本文的研究框架容

许这两种金融传染形式并存且随时间相互切换。我们发现中国股票市场与美国、英国、法国、德

国、日本的股票市场之间的金融传染形式确实存在随时间的相互切换。这对未来金融监管部门对

于金融传染病的识别和防范具有重要启示。传统的用格兰杰因果关系和各种相关系数测度金融传

染病的方法都可能严重错估金融传染病的程度，而基于错误估计的金融传染病测度制定的跨境金

融风险防范政策有效性将大打折扣，进而对我国统筹发展与安全产生负面影响。具体而言，本文

的研究发现在金融市场不确定性大幅上升的情况下，传统的基于格兰杰因果关系测度金融传染病

的方法会严重低估金融传染病的程度，基于此而制定的跨境金融风险防范措施将难以有效阻断境

外金融冲击对本国金融市场的干扰。反之，在金融市场不确定性较低的情况下，基于同期相关系

数测度金融传染病的方法也会严重低估金融传染病的程度，导致对跨境金融风险防范不足的问题。

不仅如此，由于领先-落后形式金融传染和同时性金融传染冲击我国金融市场的速度不同，对这

两种形式金融传染病相对重要性的错误判断会导致跨境金融风险防范措施不能在最佳时点落地，

进而影响政策的时效性。因此，无论是对金融传染病的识别，还是对跨境金融风险防范措施的实

施，都必须关注金融传染形式的时变性。 

本文结论对于国际金融监管政策协调具有重要参考意义。首先，金融传染形式的时变性对

于在国际金融监管协调时正确把握金融风险跨境传播的程度和时间十分重要。其次，本文的研究

识别了影响经济状态切换的国际国内因素，这对于预测经济状态切换，进而预测金融传染形式切

换提供了重要参考。今后的研究可进一步从预测的角度，深入探索本文识别的影响因素对经济状

态切换的预测能力，完善经济状态切换预测模型，为国内跨境风险防范和国际金融监管协调构建

监测和预警机制。进一步研究也可以深入分解和比较不同影响因素和传播渠道对经济状态切换影

响的大小，进而明确风险监测、预警和防范的重点。 

本文的实证结果表明，当前在国际金融市场价格传导关系上，中国仍然更多处于传染的接

受者位置。这意味着，中国金融市场价格发现功能仍需进一步加强，以获取在国际金融市场上的

定价权。未来的研究应进一步探索决定金融市场价格传导关系的关键因素，并据此调整金融发展

策略和金融监管政策，为中国金融市场国际定价权的形成指明方向。 
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