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摘要

本文採用新的計量檢定方法來評估臺灣共同基金的績效是否具有統計上的顯著性。 為

避免在實證方法中常見的資料窺探 (data snooping) 所造成的推論錯誤, 我們採用 Hsu,

Hsu, and Kuan (2008) 的逐步檢定法來認定具有顯著績效的基金。 實證結果顯示, 臺灣

股票型共同基金於 2002 到 2007 年間, 若以基金月報酬均數為績效評估標準時, 沒有任

何基金顯著的高於臺股加權指數等的大盤報酬, 而只有一至二支基金的夏普值顯著的超越

大盤之夏普值。 當比較標準為三因子模型之報酬時, 只有不到百分之三的基金存在顯著的

異常報酬。
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1 前言

共同基金的績效表現向來是財金實務界和學術界關注的焦點之一。 在基金表現的評估方式

上, 一般採用基金的月報酬率, 夏普值 (Sharpe ratio), 或是因子模型的異常報酬作為績

效指標, 然後根據指標值與比較基準的差距來判斷該基金是否值得投資。 許多知名基金評

比的網站會定期公佈這些績效指標值, 並據此將基金排名, 以供大眾做為投資參考。1 然而

這些績效指標是否真的具有統計上的顯著性? 抑或只是基金在評估期間的運氣特別好, 而

使得表現特別突出? 對於這些問題, 我們需要藉助適當的計量檢定方法來鑑別基金績效表

現的真實性。

由於財務資料難以重複實驗的侷限性,個別的研究者通常利用相同的資料進行研究,卻

忽略所進行的個別檢定統計量之間的相關性, 而僅對部分的個別檢定結果做推論。 文獻上

將這種重複利用相同資料進行研究, 所產生對資料的過度推論或是推論錯誤, 稱之為資料

窺探 (data snooping) 問題。 Lo and MacKinlay (1990) 證明, 若研究者事先依據以前研

究推論所得的性質對資料加以排序, 所得到的統計量的性質將會改變, 進而影響研究者對

參數顯著與否的判斷。 Sullivan et al. (2001) 的研究顯示, 道瓊工業股價指數中著名的日

期效應僅是對部分統計量做個別推論, 沒有考慮他們之間相關性之下的推論偏誤。 Kadlec

et al. (2006) 考慮各種不同的解釋變數, 被解釋變數和預測樣本內時間長度的排列組合之

下, 發現資料窺探的問題存在於許多資產價格可預測性的研究文獻中。

當模型 (基金或是交易策略) 數目眾多時, 因資料窺探而產生的偏誤會更為嚴重。 舉

例而言, 當虛無假設為個別基金的報酬表現不如比較基準的報酬, 我們可以針對個別基金

的績效, 分別執行顯著水準為 5% 的檢定。 若只有一支基金, 錯誤拒絕虛無假設的機率為

5%; 但是當基金數為 50, 且個別檢定統計量之間相互獨立時, 至少有一個錯誤拒絕虛無假

設的機率增加為 92.31% (= 1− (0.95)50)。 換言之, 當基金數很多時, 我們幾乎總是可以

找到一個比基準報酬表現優異的基金, 而實際上此基金的表現可能並不如比較基準。 由此

可知, 重複使用個別檢定很容易產生推論偏誤的問題。

在共同基金的分析中, 資料窺探偏誤的問題事實上更加複雜。 不同基金可能投資於相

1如臺灣共同基金績效評比: http://140.112.111.12; 基智網: http://www.funddj.com; 理柏:
http://www.lipperweb.com; 晨星: http://tw.morningstar.com 等知名基金評比網站。
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同的金融商品, 或者因為從眾效果 (herding effect) 而投資於具有相同走勢之金融商品,

所以不同基金的表現並非相互獨立。 Wermers (1999) 利用 1975 至 1994 年間美國的共

同基金資料發現, 機構投資人 (或基金經理人) 對於小型股存在了顯著的從眾效果; 在國內

基金市場亦有類似的討論, 如李春安與劉維琪 (2006) 與呂素蓮與李世英 (2008)。 所以當

我們利用基金的平均報酬 (或其他績效指標) 為檢定統計量時, 忽略統計量之間的相關性

亦造成統計上的推論偏誤。

由於資料窺探的問題不容忽視, White (2000)提出 「真實性檢定法」 (reality check,以

下簡稱 RC檢定法)。 RC檢定法首先要盡可能將所有模型設定納入檢定問題中, 以避免只

對部分模型結果做推論可能產生的問題。 然後, RC 檢定法透過自我重抽樣 (bootstrap)

法建構虛無分布, 允許個別檢定之間存在相關性。 這種檢定方法避免了資料窺探的問題,

使實證研究者得以正確判斷模型的真實能力。 然而, Hansen (2005) 指出 RC 檢定法的檢

定力容易受到較差的模型影響, 因此提出了 「卓越預測能力檢定法」 (superior predictive

ability test, 以下簡稱 SPA 檢定法) 作為修正。 SPA 檢定法採用標準化的統計量, 並利

用更多樣本資訊重新調整虛無假設分布的位置, 從而提高了檢定力。

RC 和 SPA 檢定法的目的都在於眾多的模型之下, 驗證最佳的模型表現是否顯著優

於比較基準模型。 但在實務上, 除了表現最佳的基金外, 我們也常常希望知道是否還存在

其他優於比較基準的模型。 Romano and Wolf (2005) 根據 RC 檢定法提出了逐步多重

檢定法 (以下簡稱為 Step-RC 檢定法)。 在控制錯誤拒絕發生的機率之下, Step-RC 檢定

法可以透過多重階段, 逐步找出所有顯著優於比較基準的模型。 然而, Step-RC 檢定法的

基礎是 RC 檢定法, 所以其檢定力在各階段同樣容易受到較差模型影響。 Hsu, Hsu, and

Kuan (2008) 因此提出了 Step-SPA 檢定法, 將各階段的檢定以 SPA 檢定法的方式加以

調整。 他們的數學證明與模擬結果均顯示, Step-SPA 檢定法可以增加 Step-RC 的檢定

力。

本文主要目的在於評估 2002至 2007年間台灣的股票型共同基金的績效。 在國內文獻

中, 林修葳與王佳真 (2003), 王佳真與徐辜元宏 (2004) 等利用績效指標的自我相關性來

評估基金表現的持續性。 我們則根據不同的績效指標與比較基準, 利用上述的 Step-SPA

檢定法來認定具有顯著績效的基金, 並分析基金於評估期間後表現的持續性。 本文中我們
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選擇臺股加權股價指數, 摩根史坦利資本國際 (MSCI) 的臺灣指數, 臺灣證券交易所的臺

灣 50 (TW50) 指數當作比較基準的大盤報酬。 實證結果顯示, 若以基金月報酬均數為績

效指標時, 沒有任何基金顯著的高於臺股加權指數等的大盤報酬, 而只有一至二支基金的

夏普值顯著的超越大盤之夏普值。 當比較標準為三因子模型之報酬時, 只有不到百分之三

的基金存在顯著的異常報酬。

本文結構如下。 第二節介紹上述的檢定方法與其在財務實證上的應用; 第三節說明基

金績效指標選擇; 第四節討論實證結果; 最後為結論。

2 檢定方法與應用

本節中我們將詳細介紹 SPA 與 Step-SPA 檢定方法的應用及執行步驟。 這些檢定不僅可

以用來檢定基金績效的真實性, 也可檢定眾多模型的預測能力, 或眾多交易策略的獲利能

力。 相關的實證研究可參見 Hansen and Lunde (2005), Hsu and Kuan (2005), 與 Qi

and Wu (2006) 文中的討論。

令 xt,j 為 t 時點 j 模型的資料, xt,φ 為比較基準模型的資料。 我們想要檢定的未知母

體參數為 θj。 當 θj 大於零時, 我們認定此模型表現超越比較基準模型; 而當 θj 小於零時,

我們認為模型表現不如比較基準模型。 舉例而言, 若我們想比較不同股票報酬模型的預測

能力, 可定義 xt,j = Lt,φ − Lt,j, 其中 Lt,φ := L(r̂t,φ, rt) 為一損失函數下, 比較基準模型

之樣本外預測值 r̂t,φ 與實際樣本外報酬值 rt 間的差距 (預測誤差), 而 Lt,j := L(r̂t,j, rt)

為模型 j 之預測誤差。 當 θj 為 xt,j 的母體均數時, θj 大於零顯示, 平均而言, 比較基準

之預測誤差大於模型 j 之預測誤差; θj 小於零表示 j 模型之預測能力不如比較基準模型。

除此之外, 在技術分析獲利能力的分析中, 可令 xt,j = δj,t−1rt 為 j 策略下的實現報

酬, 其中 δj,t−1 為採用 j 策略時的交易訊號, 其值可能為 1 (買進), 0 (賣出) 或 −1 (放

空), 而 rt 為標的股票或基金等報酬。 當 θj 為 xt,j 之母體均數且大於零時, 則此交易策略

平均而言會產生正的報酬; 反之, 此交易策略不會產生正的報酬。 類似於技術分析的文獻,

我們亦可將基金的報酬視為透過某一特定模型或交易策略之下實現的結果。 本文中的 xt,j

定義為基金 j 的報酬 (或是超額報酬), xt,φ 為臺股加權指數等的大盤指標之月報酬, θj 為

報酬之均數、 夏普值或是異常報酬。
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SPA 與 RC 檢定法的虛無假設為, 沒有任何模型在以 θj 為績效的衡量指標下優於基

準模型:

H0 : max
j=1,··· ,S

θj ≤ 0;

拒絕虛無假設表示, S種模型中至少有一個優於基準模型。 令 θ̂j 與 σ̂2
j 為 θj 與Var(

√
T θ̂j)

的估計式。 SPA 法的檢定統計量為

TSPA := max

(
max

j=1,··· ,S

√
T θ̂j
σ̂j

, 0

)
.

White (2000) 的 RC 檢定統計量則為沒有標準化的統計量: TRC := maxj=1,··· ,S
√
T θ̂j。

然而 Hansen (2005) 與 Romano and Wolf (2005) 均建議採用標準化的統計量, 使個別

的 θ̂j/σ̂j 有相同的衡量尺度, 從而提昇檢定法在小樣本之下的檢定能力。 我們在下一節中

選擇績效指標作為參數 θj 時, 將一併討論參數估計式和其標準差估計式的計算方式。

在虛無假設下, 檢定統計量的極限分布會受到未知參數的影響, 因此 RC 與 SPA 檢

定法利用了自我重抽樣法來估計虛無分布。 依循相同的做法, 我們採用了 Politis and Ro-

mano (1994) 的定態自我重抽樣 (stationary bootstrap) 方法來獲得原始資料的 B 個重

製樣本 (replicated samples), {xbt,j}Bb=1。 定態自我重抽樣法與 Efron (1979) 的自我重抽

樣法假設不同。 Efron (1979) 假定資料型態是獨立且同態分布, 故可以利用抽出單一個樣

本點後放回的方式重製樣本; 定態重抽樣法則以區塊 (block) 的抽出放回方式重製樣本,

以保持原始資料中的自我相關特性, 其中每一區塊包含的樣本點的數目服從參數為 q 的

幾何分布, 而 q 值代表了區塊期望長度的倒數。 因此, 若 q 為 1, 定態自我重抽樣法等同

於 Efron (1979) 的重抽樣法。 如果資料自我相關程度越強, 應使用越小的 q 值, 使得平均

每一區塊中包含的樣本點數較多, 以捕捉這些相關性。 為使讀者清楚我們的作法, 我們將

詳細的定態自我重抽樣法的執行方式列於附錄一。

給定重製樣本 {xbt,j}Bb=1 下, 我們可以計算每一重製樣本下的檢定統計量, 並且利用其

經驗分布 (empirical distribution) 來估計虛無假設下檢定統計量的真實分布。 定義由第

b 個重製樣本計算所得的 SPA 檢定統計量為

T bSPA := max

(
max

j=1,··· ,S

√
TZb

j

σ̂bj
, 0

)
,
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其中 Zb
j := θ̂bj − θ̂j1A, A :=

{√
T θ̂j ≥ −

√
2 σ̂2

j log log T
}

, θ̂bj 與 σ̂bj 分別是利用第 b

個重製樣本計算而得的參數估計值與其標準差的估計值。 1A 為指標函數; 若 A 事件成立,

則 1A = 1; 反之為 0。 如果 Zb
j = θ̂bj − θ̂j, 則上述統計量簡化為 RC 檢定法的計算方式。

重複上述的步驟於 B 個重製樣本, 我們可以計算其中 T bSPA 大於 TSPA 的相對次數, 也

就是利用自我重抽樣所得的 p 值:

pSPA =
B∑
b=1

1{T b
SPA>TSPA}

B
. (1)

我們也可以將所有的 T bSPA 值排序後, 然後根據不同的尾端機率, 找到對應的自我重抽樣

的臨界值, 並以此作為拒絕虛無假設的判準。

比較 SPA 與 RC 檢定法, 除了是否採用標準化檢定統計量之外, SPA 檢定法的特色

在於, 利用一個和樣本資訊有關的指標函數 1A 來調整所估計之虛無分布的中心位置。 因

為虛無假設為一不等式之假設, 所以會受到未知母體參數的影響。透過這指標函數的調整,

SPA 檢定法所估計的自我重抽樣下的虛無分布, 將較 RC 檢定法更接近虛無假設成立下

的真實分布。 我們將在本段之最後討論 SPA 與 RC 檢定法之理論性質。

在實際的應用中, 研究者不僅想知道最佳之模型 (基金, 或是交易策略) 是否優於比較

基準, 更希望能夠找出所有優於比較基準的模型。 但前述之 SPA 或 RC 檢定法, 只能用

來驗證表現“最佳”的模型是否真實的優於比較基準模型。 而 Step-RC 或 Step-SPA 檢

定法則能透過不同階段, 逐步找出“所有”顯著優於比較基準的模型。 作法上, Step-RC 或

Step-SPA 須先在檢定的第一階段決定一拒絕標準 (臨界值), 驗證是否有模型顯著的超越

比較基準。 然後, 刪除第一階段中所有顯著優於比較基準的模型資料, 再利用剩下的資料

建構第二階段的新拒絕標準, 並以此標準驗證剩下的模型中是否仍存在優於比較基準的模

型。 其後的步驟可以類推, 直到無法拒絕任何個別的虛無假設為止。

令個別假設為 H0,j : θj ≤ 0, j = 1, · · · , S, 而 Km 為第 m 階段前未被拒絕的模型

編號集合 (例如, K1 = {1, · · · , S})。 Hsu, Hsu, and Kuan (2008) 的 Step-SPA 檢定在

第 m 階段的檢定步驟如下:

1. 將 θ̂i/σ̂i, i ∈ Km, 由大而小排列。
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2. 根據 Km 中的模型計算第 m 個階段的自我重抽樣臨界值: cm (計算方法請見隨後

的討論)。 若模型 i ∈ Km, 且
√
T θ̂i/σ̂i 大於 cm 時, 拒絕虛無假設 H0,i。

3. 若有個別假設被拒絕, 這些模型將被刪除; 所有剩下的模型則構成新的 Km。

我們重複執行以上步驟, 直到沒有任何個別假設被拒絕時, 檢定停止。

上述步驟中, 第 m 階段的臨界值 cm 的計算方式如下。 我們利用第 m 階段尚未被拒

絕的原始資料 xt,i, i ∈ Km, 以定態自我重抽樣法重製 B 個樣本 {xbt,i}Bb=1。 舉例而言, 在

第一階段時我們用所有資料製作 B 個重製樣本。 若第一階段檢定結果拒絕了前五個模型,

則 K2 = {6, · · · , S} 為尚未被拒絕的模型編號集合。 因此, 當第二階段時, 我們根據 xt,i,

i ∈ K2, 的資料再抽出 B 個重製樣本, 以此類推。 在第 m 階段, 定義檢定統計量 T b,mSPA 為

T b,mSPA := max

(
max
i∈Km

√
TZb

i

σ̂bi
, 0

)
,

Zb
i := θ̂bi − θ̂i1A, A :=

{√
T θ̂i ≥ −

√
2 σ̂2

i log log T
}
。 臨界值 cm 為 {T b,mSPA}Bb=1 的第

1−α百分位數。若我們令 Zb
i := θbi− θ̂i,則上述方法亦為得到 Romano and Wolf (2005)

之 Step-RC 臨界值的方式。

最後, 我們簡短的介紹上述檢定方法的極限性質。 假定估計式 θ̂ := (θ̂1, · · · , θ̂S)′ 具有

極限常態分布:
√
T (θ̂ − θ)

D−→ N (0,Ω),

其中 θ := (θ1, · · · , θS) 為未知的母體參數。 因為虛無假設為一不等式的假設, RC 檢定

法 (或各階段的 Step-RC 檢定法) 依據 least favorable configuration (LFC) 的概念,

假定 θ = 0 來建構檢定統計量的虛無分布。 因此, RC 檢定在虛無假設下為: TRC
D→

maxj=1,··· ,SWj, 其中 (W1, · · · ,WS) 服從多元常態分布, 均數為 0 向量, Ω 為變異數

矩陣。 我們將此性質表示為 TRC
D→ max(N (0,Ω))。 然而 Hansen (2005) 證明, 在虛

無假設下, 當 θ ≤ 0, 但至少有一 θj 為 0 的情況下, RC 檢定統計量的極限分布應為

max(N (0,Ω0)), 其中 Ω0 為 Ω 矩陣的子矩陣, 且與 θj < 0 的模型無關。 因此, 若檢定

中包括了許多較差模型 (θj < 0 的模型), 然後根據 LFC (θ = 0) 來估計虛無分布, 則

RC 檢定的檢定力將因這些較差模型而降低。 Hansen (2005) 甚至證明, 一旦有太多很差

的模型, RC 檢定的檢定力甚至可能為零。
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為了避免上述的問題, SPA 檢定法 (或各階段之 Step-SPA 檢定法) 透過一指標函數,

重新調整了所估計虛無分布的中心位置, 使其更接近虛無假設成立下的真實分布。 更精確

的說, 我們將 SPA 法中重抽樣的的 Zb
j 改寫為

Zb
j = θ̂bj − θ̂j + θ̂j1Ac ,

其中 Ac 為 A 事件的補集, 而 θ̂bj − θ̂j 為 RC 檢定中重抽樣的 Zb
j 。 Hansen (2005) 證明

θ̂j1Ac 會強收斂 (converges almost surely)於真實的 θj。 因此, 當虛無假設成立時, θ̂j1Ac

的值會小於或等於 0, 所以 SPA 方法下重抽樣的 Zb
j 會小於 RC 方法下的 Zb

j 。 由於這二

種檢定方式都是利用 {Zb
j}Bb=1 的特定分位數來建構拒絕標準, 故 SPA 檢定的拒絕標準會

低於 RC 的拒絕標準, 而前者的檢定力也因此高於後者。

Hsu, Hsu, and Kuan (2008) 進一步證明 Step-SPA 檢定法具有以下的性質: 若

真實 θj > 0, 樣本數趨近於無限大時, Step-SPA 拒絕個別檢定假設 H0,j 的機率趨

近於 1。 除此之外, 當控制至少有一錯誤拒絕的機率為 α 時,2 則在任何一種 Romano

and Wolf (2005) 所定義的檢定力之下, Step-SPA 檢定法的檢定力均高於 Step-RC 檢

定法。 關於上述 Step-SPA 檢定法更詳細的討論與數學證明, 請參見 Hsu, Hsu, and

Kuan (2008)。

3 基金績效指標

我們考慮三種不同的基金績效衡量指標,分別為基金淨值的月報酬,風險調整的夏普值,與

三因子模型下基金的異常報酬。 令 rt,j 為基金 j 的第 t 月月報酬, rt,φ 為比較基準之月報

酬, 無風險利率為 rt,f。

當月報酬為績效指標時, 上一節中檢定法的原始資料為 xt,j = rt,j。 在假定報酬資料為

定態序列之下, 報酬之母體均數為 µj := E(rt,j),∀t, 則我們感興趣的檢定參數為基金報酬

平均數與比較標準報酬均數的差,即 θj := µj−µφ。 令 x̄j 為樣本平均數,則 θ̂j = x̄j−x̄φ。
2在多重檢定 (multiple test) 中, 「至少有一錯誤拒絕的機率」 (familywise error rate) 一般被定義為

P(reject at least one H0,j : j ∈ I0), I0 為真實假設的集合。 當真實假設的集合中只有一個假設時, 至少
有一錯誤拒絕的機率等同於一般簡單檢定 (simple test) 中的型一誤差。

7



當我們採用定態自我重抽樣時, 依據 Hansen (2005) 的建議, 變異數估計式為

σ̂2
j =

1

T

[
γ̂0,j + 2

T−1∑
i=1

κ(T, i) γ̂i,j

]
, (2)

式中 γ̂i,j =
∑T−i

l=1 (dl,j − d̄j)(dl+i,j − d̄j)/T , 而 dt,j := xt,j − xt,φ,

κ(T, i) =
T − i
T

(1− q)i +
i

T
(1− q)T−i,

q 為定態自我重抽樣法下幾何分布的參數。

以夏普值為績效指標時, 檢定的原始資料為基金之超額報酬: xt,j = ret,j = rt,j − rt,f。

我們感興趣的檢定參數為基金與大盤的夏普值差距:

θj =
µj − µf
sj

− µφ − µf
sφ

,

其中 s2
j = Var(rt,j), ∀t。 利用相對應的樣本平均數與樣本變異數來估計母體平均數和母

體變異數, 可以得到 θ̂j。 為了計算標準化的 SPA 檢定統計量, 必須先得到變異數估計式

σ̂2
j 。 我們採用類似於 Lo (2002) 與 Ledoit and Wolf (2008) 標準化資產報酬夏普值的方

法來估計變異數; 細節請見附錄二的討論。

若是以三因子模型的異常報酬作為基金績效評估標準時, 檢定的原始資料為基金與大

盤之超額報酬與因子之報酬。我們依循 Fama and French (1993) 的做法建構台灣市場之

公司規模因子報酬 rt,SMB、帳面/市值因子報酬 rt,HML, 與市場投資組合超額報酬 ret,φ :=

rt,φ− rt,f。 詳細的原始資料與因子建構方式, 請見附錄三。 對每一基金之超額報酬 ret,j, 三

因子模型為

ret,j = αj + β1jr
e
t,φ + β2jrt,SMB + β3jrt,HML + εt,j; t = 1, · · · , T.

我們所欲檢定的參數 θj 為 αj; 若 αj 大於 0, 此基金報酬有高於三因子報酬的異常報酬

存在。 參數估計式 θ̂j 為利用迴歸式估計的截距項 α̂j。 為了計算標準化的 SPA 檢定統計

量, 我們採用 HAC (heteroscedasticity and autocorrelation consistent) 的變異數估計

式來估計 σ̂2
j , 以避免對誤差項的變異和自我相關性質做過多的假設。 下一節實證研究中的

HAC 計算利用了 Bartlett 核函數 (kernel function), 且依照 Newey and West (1994)

文中建議的算法自動選擇頻寬 (bandwidth)。
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4 實證結果

4.1 實證資料

本文的實證研究中, 基金淨值的月資料來源為臺灣經濟新報資料庫 (以下簡稱新報資料

庫)。 研究期間為 2002 年 11 月底至 2007 年 10 月底; 在研究期間結束前未清算或合

併的國內股票與平衡型共同基金共 220 支, 每一支基金有 60 筆月資料。 令 rt,j 為新報資

料庫中股利調整後的基金淨值月報酬, t = 1, · · · , 60, j = 1, · · · , 220。 我們選擇臺股加

權指數, MSCI 臺灣指數, 與 TW50 指數的月報酬為基金績效的比較基準。 本文中除了

TW50 指數資料來源為臺灣證券交易所網站外, 其餘資料皆來自於新報資料庫。 比較基準

指數之月報酬定義為 rt,φ。 為計算超額報酬, 本文之無風險利率 rt,f 為可轉讓定期存單初

級市場 1–90 天月息。3

表 1 為臺股加權, MSCI 臺灣, 與 TW50 指數月報酬的基本敘述統計量。 我們發現

臺股加權指數月報酬的平均報酬與夏普值, 都較 MSCI 臺灣指數與 TW50 指數報酬來得

高。 除此之外, 所有比較基準指數的月報酬均有輕微左偏的現象。 計算 Phillips and Per-

ron (1988) 的單根檢定發現, 比較基準指數的月報酬均在 1% 的顯著水準之下拒絕具有

單根的假設。

表 2 為基金之超越大盤概況表。 表 2 的上半部中, 「總數」 代表了基金的績效指標數值

超越特定大盤數值的基金支數, 「百分比」 為總數佔所有基金支數的比例。 舉例而言, 若以

臺股加權月報酬為比較基準, 有超過 69% 的基金超越臺股加權月報酬; 若以夏普值為比

較基準, 約有 61% 的基金超越臺股加權指數; 而三因子模型有 80% 的基金具有超越以臺

股加權為市場因子的異常報酬。 綜合而言, 若單純以績效指標的絕對數字來判斷國內共同

基金中很大一部分在 2002–2007 年的績效都超越比較基準。

我們也對個別基金執行 t 檢定。 檢定統計量為 tj :=
√
T θ̂j/σ̂j。 在顯著水準為 α 下,

利用常態分布的 1 − α 百分位數 (即 Φ−1(1 − α)) 當作拒絕標準。 若 tj > Φ−1(1 − α),

則認定 j 基金在顯著水準 α 下, 績效顯著優於比較基準。 表 2 的下半部為執行個別 t 檢

定的結果。 當顯著水準為 5%, 「顯著數」 為 t 檢定統計量顯著的基金數目, 「百分比」 為顯

3我們也曾以平均銀行一個月定存利率作為無風險利率, 但實證的檢定結果與本文所報告的結果之間並
無顯著的差異。
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表 1: 指數月報酬的基本敘述統計量

臺股加權 MSCI TW50
平均數 1.366 1.208 1.278
標準差 4.971 5.085 4.926
夏普值 0.252 0.215 0.236
極大值 12.640 11.920 12.640
極小值 −11.620 −11.920 −11.620
偏態系數 −0.028 −0.053 −0.119
峰態系數 2.551 2.590 2.668
PP 統計量 −7.446 −7.854 −7.735
樣本數 60 60 60

註: PP 統計量為 Phillips and Perron (1988)
單根檢定, 結果均在 1% 的顯著水準之下拒絕
單根假設。

著的總數佔總基金數的比例。 由表中我們可以看到, 若以 t 檢定作為判準, 基金超越大盤

的比例顯著的降低。 例如, 以臺股加權指數為比較基準, 只有 5% 的基金月報酬顯著優於

臺股加權, 約 7% 的基金夏普值顯著超越比較基準的夏普值, 而約 21% 的基金具有異常

報酬。

4.2 SPA 與 Step-SPA 檢定結果

我們再根據 SPA 與 Step-SPA 檢定來判斷基金績效的顯著性。 這些檢定法的執行程式均

利用 MATLAB 撰寫, 其中定態自我重抽樣的重製樣本數 B = 1000。 為了避免定態自我

重抽樣法中參數 q 值選定的任意性, 我們利用 Politis and White (2004) 與 Patton et

al. (2009) 的方式, 為每一筆基金報酬資料分別估計最適的 q 值。 這方法的假設是當參數

θj 為樣本平均數時, 極小化由式 (2) 的 σ̂2
j 估計真實變異數 Var(

√
T θ̂j) 所造成的均方誤

差, 從而求得的最適 q 值。 根據此方法, 我們發現大部分基金的最適 q 值都大於 0.285。4

因此我們以下會列出不同 q 值 (0.33, 0.4, · · · , 1, 對應於期望區塊長度為 3, 2.5, · · · , 1 個
4本文估計的 q 僅做為參考之用。 就作者所知, 目前文獻對定態自我重抽樣法下 q 值的選定, 只有在單

變量資料下有一些分析討論 (如 Politis and White, 2004; Patton et al., 2009), 但在多變量資料中該如
何選取 q, 文獻尚無相關討論。 與本文類似的實證研究大多採用給定的 q 值, 如 0.5 或 0.9; 參見 Hansen
and Lunde (2005), Hsu and Kuan (2005), 與 Qi and Wu (2006)。 多變量資料下最適 q 值選定的問題

是重要的研究議題, 但超出了本文的範圍。
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表 2: 基金績效指標超越大盤概況

臺股加權 MSCI TW50
總數 百分比 總數 百分比 總數 百分比

平均數 153 69.545 166 75.454 159 72.272
夏普值 134 60.909 176 80.000 154 70.000
異常報酬 176 80.000 178 80.909 147 66.818

顯著數 百分比 顯著數 百分比 顯著數 百分比

平均數 11 5.000 28 12.727 23 10.454
夏普值 15 6.818 24 10.909 16 7.272
異常報酬 46 20.909 47 21.363 29 13.181

註:表中總數代表一績效指標下超越大盤的基金數目; 顯著數為顯著
水準為 5% 之下, t 檢定顯著的基金個數。

月) 之下的檢定結果。

SPA 檢定結果列於表 3。 與直接比較績效指標或是個別檢定所得到的結論不同的是,

若以平均報酬為績效評估指標, 不論比較基準指數為何 (也不論 q 值為何), 我們發現即使

在 10% 的顯著水準下, 並無任何基金顯著優於大盤指數月報酬。 若是績效指標為夏普值

時, 不論比較基準指數為何 (在大部分的 q 值之下), 基金編號 53 在顯著水準 10% 或是

5% 之下, 顯著超越大盤之夏普值。 當利用三因子之異常報酬為績效衡量標準時, 於 10%

的顯著水準下, 53 號基金在 MSCI 或 TW50 為市場因子報酬時, 具有異常報酬。 所以,

SPA 檢定結果顯示, 當績效指標選定為夏普值或異常報酬時, 的確有顯著優於大盤表現的

基金存在。

我們更進一步利用 Step-SPA 檢定法來認定是否還有更多超越大盤績效的基金。 由於

SPA 檢定就是 Step-SPA 第一步的檢定, 所以我們已經知道, 當績效指標選定為月報酬均

數時, 並無任何基金能在 10% 的顯著水準下顯著的超越大盤表現。 若以夏普值為基金績

效指標, 在 5% 的顯著水準之下, Step-SPA 檢定方式還是只發現編號 53 號基金能超越

大盤之夏普值。 但在顯著水準為 10% 時, 不論於任何 q 值下, 我們發現 53 號與 18 號基

金都顯著優於 MSCI 指數之夏普值。 除此之外, 10% 顯著水準下, Step-SPA 與 SPA 檢

定的結果相同。

表 4 是以三因子異常報酬為績效指標的 Step-SPA 檢定結果。 表中以斜線分隔的基金
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表 3: 五年基金績效的 SPA 檢定結果

臺股加權 MSCI TW50
q pSPA 基金編號 pSPA 基金編號 pSPA 基金編號

1.000 0.305 123 0.196 182 0.238 182
0.666 0.250 182 0.156 182 0.160 182

平均報酬 0.500 0.226 182 0.134 182 0.144 182
0.400 0.251 182 0.127 182 0.150 182
0.333 0.263 182 0.139 182 0.165 182

1.000 0.082∗ 53 0.060∗ 53 0.042∗∗ 53
0.666 0.143 53 0.048∗∗ 53 0.073∗ 53

夏普值 0.500 0.087∗ 53 0.060∗ 53 0.053∗ 53
0.400 0.080∗ 53 0.056∗ 53 0.043∗∗ 53
0.333 0.092∗ 53 0.036∗∗ 53 0.050∗ 53

1.000 0.088∗ 53 0.084∗ 53 0.126 53
0.666 0.104 53 0.068∗ 53 0.128 53

異常報酬 0.500 0.120 53 0.094∗ 53 0.090∗ 53
0.400 0.079∗ 53 0.085∗ 53 0.077∗ 53
0.333 0.066∗ 53 0.101 53 0.075∗ 53

註:表中 q 為定態自我抽樣法的參數值; pSPA 為 (1) 式的自我重抽樣 p 值; * 與 **
分別表示在顯著水準 10% 與 5% 之下顯著。
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表 4: 五年基金績效的 Step-SPA 的異常報酬檢定結果

q 臺股加權 MSCI TW50

顯著水準 5%
1.000 53, 182, 18 53, 182, 18 53, 182
0.666 53, 182, 18 53, 182/ 18 53, 182
0.500 53, 182, 18 53, 182/ 18 53, 182
0.400 53, 182, 18 53, 182/ 18 53, 182
0.333 53, 182, 18 53, 182/ 18 53, 182

顯著水準 10%
1.000 53, 182, 18, 97, 26 53, 182, 18, 167, 97/ 158 53, 182, 97
0.666 53, 182, 18, 97, 26 53, 182, 18, 167, 97, 158 53, 182, 97
0.500 53, 182, 18, 97/ 26 53, 182, 18/ 167, 97, 158 53, 182/ 97
0.400 53, 182, 18, 97/ 26 53, 182, 18/ 167, 97, 158 53, 182, 97
0.333 53, 182, 18, 97, 26 53, 182, 18, 167, 97/ 158 53, 182, 97

註: q 為定態自我抽樣法的參數值; 表中數字代表績效顯著的基金編號, 以斜
線分隔的基金編號代表不同階段之下拒絕虛無假設的基金編號。

編號代表在不同階段之下拒絕虛無假設的基金編號。 舉例而言, 在 10% 的顯著水準之下,

q = 0.5, 市場報酬為 TW50 指數時, 第一階段檢定認定 53 與 182 號基金具有顯著之異

常報酬; 第二階段認定基金編號 97 具有顯著之異常報酬。 由表 4 我們發現, 在顯著水準

為 5% 時, 53, 182 和 18 號三支基金在臺股加權與 MSCI 指數為市場因子時, 均能顯著

的拒絕虛無假設。 而若以 TW50 為市場因子時, 53 和 182 號基金具有異常報酬。 若是我

們將顯著水準變為 10% 時, 當臺股加權為市場因子時可以認定出 5 支基金具有異常報酬,

6 支基金在 MSCI 為市場因子下具有異常報酬, 而只有 3 支基金在 TW50 為市場因子下

具有異常報酬。 這些數字都遠低於個別檢定 (表 2) 所顯示的結果。

綜合而言, 當績效指標選定為夏普值或是三因子模型的異常報酬時, Step-SPA 檢定法

不論於第一階段或是後續的第二階段, 確實可以較 SPA 檢定法認定出更多優於比較基準

的基金。 而這些結果也顯示, 若僅直接比較績效指標, 或是藉由個別檢定來判斷基金績效,

我們可能會誤以為許多基金都有超越大盤的表現。
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表 5: 四年基金績效的 Step-SPA 檢定結果

q 臺股加權 MSCI TW50

1.000 None 53 53
夏普值 0.666 53 53 53

0.333 None 53 53
1.000 182, 53, 18 182, 53, 203 182, 53

異常報酬 0.666 182, 53, 18 182, 53, 203 182, 53
0.333 182, 53, 18 182, 53, 203 182, 53

註:表中 q 為定態自我抽樣法的參數值。 表中數字代表 5%
之顯著水準下, 顯著優於大盤的基金編號。 績效評估期間

為 2002 年 11 月至 2006 年 10 月。

4.3 基金績效的持續性

我們最後分析基金績效的持續性。 除了前面所做的五年基金績效分析之外, 我們也利用

Step-SPA 檢定來評定基金四年績效表現 (2002 年 11 月至 2006 年 10 月)。 我們也將對

四年與五年績效中都有卓越表現的基金, 分別評估其持有一年的報酬或夏普值與大盤的差

異。

以月報酬均數為績效指標時,我們發現沒有任何基金的四年績效顯著優於大盤表現;此

結果與五年績效的檢定結果相同。 表 5 為 5% 顯著水準下, 基金四年績效 (夏普值與異常

報酬) 的 Step-SPA 檢定結果; 為了節省篇幅, 我們只列出 q = 0.33, 0.66, 1 的結果。 由表

中可以看出, 若以夏普值為績效指標, 53 號基金不論在任何 q 之下均顯著優於 MSCI 與

TW50 之夏普值。 若以三因子報酬為比較標準, 我們發現當臺股加權為市場因子, Step-

SPA 檢定會指出 182, 53, 18 號基金具有顯著的異常報酬; 當 TW50 為市場因子時,

Step-SPA 只發現 182, 53 號基金有異常報酬。 這些都與五年績效的檢定結果相同。 當

MSCI 為市場因子時, Step-SPA 檢定發現 182, 53, 203 號基金具有異常報酬。 雖然五年

績效的檢定認定的是 182, 53, 18號基金,但若將顯著水準改為 10%, 則可發現 18號基金

的四年績效亦具有異常報酬。 換言之, 根據基金四, 五年績效所做的檢定, 結果大體吻合。

我們於是對在四年與五年中都有顯著績效的 53, 182與 18號基金,進一步評估其樣本

外績效的持續性。 我們選擇三種樣本外的分析期: 期間一為四年後再持有基金一年 (2006
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表 6: 基金的樣本外績效

基金 臺股加權 MSCI TW50
績效指標 編號 期間一 期間二 期間三 期間一 期間二 期間三 期間一 期間二 期間三

53 0.791 -0.726 -0.496 1.260 -0.479 -0.287 1.211 -0.862 -0.510
平均報酬 182 0.692 0.601 0.624 1.160 0.829 0.833 1.112 0.463 0.600

18 0.542 1.062 0.579 1.010 1.290 0.788 0.962 0.924 0.560

53 0.353 -0.728 -0.498 0.471 -0.499 -0.289 0.447 -0.864 -0.517
夏普值 182 0.084 0.603 0.627 0.201 0.831 0.836 0.177 0.467 0.608

18 0.153 1.059 0.576 0.271 1.288 0.785 0.247 0.923 0.558

註:期間一為 2006 年 11 月至 2007 年 10 月, 期間二為 2007 年 11 月至 2008 年 10 月, 期間三為 2007
年 11 月至 2009 年 2 月。

年 11 月至 2007 年 10 月), 期間二為五年後再持有一年 (2007 年 11 月至 2008 年 10

月), 期間三為五年後持有基金直到最近 (2007 年 11 月至 2009 年 2 月)。表 6 為 53, 182

與 18 號基金在這三段樣本外期間的績效指標值。 以 182 號基金的績效為例, 在期間一內

該基金與 MSCI 的月報酬之間, 12 個月的平均差距為 1.16, 而夏普值的平均差距為 0.20,

都是基金高於 MSCI。 由表 6 可以看到, 182 與 18 號基金在這三個期間內, 不論在任何

比較基準下都有超越大盤的表現。 相對而言, 53 號基金雖然在期間一之內可以超越大盤,

但在其他兩個期間的表現卻不如大盤。5 這些結果顯示, Step-SPA 檢定在樣本內所認定的

基金, 其樣本外的績效具有一定的持續性。

5 結論

如何正確評估共同基金的表現是來自運氣或是基金經理人的操作能力, 一直被認為是件相

當困難的工作。 本文是國內文獻中, 首度應用考量過資料窺探問題的計量檢定方法的實證

分析。 我們採用了 Hsu, Hsu, and Kuan (2008) 的 Step-SPA 逐步檢定法, 透過不同的

績效指標與比較基準, 來評估國內共同基金績效的顯著性。 實證結果顯示, 國內股票型共

同基金在月報酬方面並無任何基金顯著的優於大盤表現; 若以夏普值為績效指標, 只有一

5經查閱相關資料後發現, 53 號基金在樣本外期間曾經兩度更換經理人, 故該基金的樣本外績效可能與

此有關。
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至二支基金顯著超越大盤; 而不到百分之三的基金存在異常報酬。 所以, 利用適當的計量

檢定方法來驗證基金績效的顯著性, 我們得到與傳統作法非常不同的結論。

SPA 與 Step-SPA 檢定法雖可避免一般檢定法在資料窺探上的問題, 但本文的實證

仍有一些侷限性。 由於基金績效受交易成本等因素的影響, 所以更完整的績效評估應該設

法考慮這些因素, 而這是本文中尚未做到的。 在這個方向上未來的可能的研究議題還包括:

交易策略的獲利能力, 或是基金因子模型的預測能力等。 這些將留待未來作更多與更深入

的研究。
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附錄一、 定態自我重抽樣

為簡化討論, 我們將原始資料排列為矩陣 XT×J , 其中每一個元素為 xt,j。 利用定態自我重

抽樣法方法製作第 b 個重製樣本的方法如下: 從離散均勻分布, 值域為 {1, 2, ..., T} 的分

布中抽出 T 個隨機樣本 {ub,t}Tt=1。 從均勻連續值域為 (0,1] 的分布中抽出 T 個隨機樣本

{vb,t}Tt=1。 令 xr := (xr,1, · · ·xr,J) 為原始資料矩陣的第 r 個列向量; 定義第 b 個重製矩

陣第 t 個列向量 xbt := xτb,t
, τb,1 = ub,1, 當 t > 1 時,

τb,t =

 ub,t , if vb,t < q

τb,t−1 · 1{τb,t−1<T} + 1 , if vb,t ≥ q.

因此, 重製樣本為 Xb
T×J := [xb1, . . . ,x

b
T ]′, 個別元素為 xbt,j。 上面的抽樣方法等同於將許

多不同長度的區塊相連結, 而每一個區塊長度為服從獨立且同分布, 成功機率為 q 的幾何

分布; 每一區塊長度的期望值為 1/q。

其他形式的自我重抽樣法與其統計性質, 尤其是考量過資料形態具有自我相關性質的

區塊重抽樣方式, 如移動區塊自我重抽樣法 (moving blocks bootstrap), 循環式自我重

抽樣法 (circular bootstrap) 等, 可參見 Lahiri (2003) 專書中的討論。

附錄二、 夏普值變異數估計

定義 E(r2
t,j) = γj, j = 1, 2, · · · , S, φ 為基金月報酬與比較基準月報酬的二階動差。 令

Yt = (rt,j, rt,φ, r
2
t,j, r

2
t,φ, rt,f )

′; β = (µj, µφ, γj, γφ, µf )
′。 令 ϕt(Yt,β) = Yt − β, 由定義,

我們可得母體動差條件 E[ϕt(Yt,β0)] = 0, 其中 β0 為真實母體參數。 令 β̂T 為滿足相對

應樣本動差條件
∑T

t=1ϕt(Yt,β)/T = 0 的解。 在一些正規的假設條件之下, 我們可以得

到
√
T (β̂T − β0)

D−→ N (0,Σ0),

其中

Σ0 := lim
T→∞

E

[
1

T

T∑
t=1

T∑
s=1

ϕt(Yt,β0)ϕs(Ys,β0)
′

]
.
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夏普值的差為 β 的連續函數, 可表示為

f(β) :=
µj − µf√
γj − µ2

j

− µφ − µf√
γφ − µ2

φ

.

利用一階泰勒展開逼近,

√
T (f(β̂T )− f(β0))

D−→ N (0,∇βf(β0)
′Σ0∇βf(β0)),

∇βf(β) := (∂f(β)/∂µj, ∂f(β)/∂µφ, ∂f(β)/∂γj, ∂f(β)/∂γφ, ∂f(β)/∂µf )
′
。 令 Σ̂T 為

Σ0 的估計式, 則變異數估計式 σ̂2
j 為 ∇βf(β̂T )′ Σ̂T ∇βf(β̂T )。

為避免對變異數與自我相關結構做過多的假設, 我們利用 HAC 變異數估計方式計算

Σ̂T ,

Σ̂T =
T

T − 5

T−1∑
j=−T+1

k

(
j

M

)
Γ̂T (j),

Γ̂T (j) =


1
T

∑T
t=j+1ϕt(β̂T )ϕt−j(β̂T )′ for j ≥ 0

1
T

∑T
t=−j+1ϕt+j(β̂T )ϕt(β̂T )′ for j < 0,

其中 k(·) 為核函數, M 為頻寬。 本文 HAC 的計算方式為利用 Bartlett 核函數並依照

Newey and West (1994) 文中方法自動選擇頻寬。詳細的 HAC 變異數估計式算法、 核函

數的選擇、 與頻寬之選擇的討論, 可參考 Andrews and Monahan (1992) 與 Newey and

West (1994)。

附錄三、 因子報酬建構

我們利用新報資料庫中之臺灣財經資料庫的 「TEJ Profile」、 「TEJ 上市櫃 + 曾經上市櫃

公司資料庫」、 「TEJ Equity: 上市 (櫃) 調整股價 (月) 除權息調整」、 「TEJ 下市、 管理

股票、 全額交割股」 等子資料庫之資料建構因子之月報酬。 因子報酬的計算中包含上市與

上櫃的公司。 不同於 Fama and French (1993) 於每年度 6 月底更新組成公司成分, 我們

於每年度 12 月底更新一次因子組成之公司, 刪除於資產負債表相關資訊有缺失值, 或月

報酬與市值資訊有缺失值, 或是已經下市、 下櫃的公司。
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我們定義帳面價值為資產負債表上股東權益總額加上遞延所得稅, 扣除特別股股本之

值。 市值為 「TEJ Equity」 資料庫中各公司之市值資料; 則一公司的 「帳面市值比」 即

為帳面價值與市值二者相除。 我們可利用所有當年度因子組成成分之公司的市值中位數

與帳面市值比的 30 與 70 分位數, 將成分公司分為六類資產組合。 分別為市值大與小

(Big/Small) 的公司, 與帳面市值比屬於高中低 (Value/Neutral/Growth) 的公司。 如

歸類為 Small Value (SV) 的公司為市值小於中位數, 帳面市值比高於 70 分位數的公司;

Big Neutral (BN) 組合內公司的市值大於中位數, 且帳面市值比落於 30 與 70 分位數之

內。

在每月底, 我們定義 r̄t,· 為各類資產組合以市值加權之平均報酬。 舉例而言, r̄t,BN 為

BN 資產組合於 t 月以市值加權之平均報酬; 如此一來, 我們可計算公司規模因子與帳

面/市值因子報酬。 公司規模因子報酬 rt,SMB 定義為三種市值小之公司組合之報酬平均

數減去三種大市值資產組合報酬平均數。 而帳面/市值因子報酬 rt,HML 定義為高帳面/市

值比組合與低帳面市值比組合報酬平均數之差異。 即

rt,SMB :=
1

3
(r̄t,SV + r̄t,SN + r̄t,SG)− 1

3
(r̄t,BV + r̄t,BN + r̄t,BG);

rt,HML :=
1

2
(r̄t,SV + r̄t,BV )− 1

2
(r̄t,SG + r̄t,BG).

在財務實證研究中, 因子模型的研究文獻眾多。 有興趣的讀者可參考 Kenneth R. French

教授個人網頁上的相關資訊與介紹。
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