
南  華  大  學 

經濟學研究所碩士論文 

 

 

基金持股影響因素之探討－可數追蹤資料模型之分析 

Modeling Mutual Fund Manager's Stock Holding Decision: 

Evidence from Count Panel Data Models 

 

 

 

 

 

 

 

研 究 生：薛勝斌 

指導教授：邱魏頌正 

 

中華民國 九十二年 七月 

 





 0

目錄 

摘要－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－1 

1. 前言－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－4 

2. 模型設定－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－10 

基金持股模型－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－10 

實證模型－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－13 

3. 估計方法－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－15 

條件最大概似估計法－－－－－－－－－－－－－－－－－－16 

準最大概似估計法－－－－－－－－－－－－－－－－－－－17 

一般動差估計法－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－18 

4. 資料說明－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－21 

基金持股資料－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－21 

個體面經濟因素資料－－－－－－－－－－－－－－－－－－24 

總體面經濟因素資料－－－－－－－－－－－－－－－－－－26 

5. 實證研究－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－28 

個體面經濟因素之實證結果－－－－－－－－－－－－－－－28 

個體面經濟因素之實證結果－－－－－－－－－－－－－－－31 

6. 結論－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－32 

7. 參考文獻－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－－33 



 1

論文摘要 

解釋基金投資活動一直都是經濟學者們所關心及注目的課題﹐近年來

基金投資之研究主要是使用連續型變數模型估計投資之資料﹐但投資

之資料常屬間斷且非負整數之型態。若以連續型數量研究方法估計間

斷型資料﹐模型規格設定的錯誤與資料處理上可能產生的重大遺漏﹐

均可能導致最終之實證推論發生偏誤﹐因而使研究成果之可信度及參

考之價值降低。 

本文研究之重心在於基金之持股﹐而研究之目的則在於運用可

數追蹤資料模型與重複間斷選擇模型等間斷數量研究方法﹐深入檢驗

暨探討可能影響基金持股的重要個總體經濟因素。實證之樣本為台灣

地區2000-2002年間﹐成立三年以上的科技型基金對上市電子類股持

股之月資料。實證結果歸納如下: 

(一) 模型規格之檢定:  

Hausman 檢定值為 36.825﹐表模式中之解釋變數與干擾項間存在

顯著之關聯性﹐實證分析之模式應設定為具有固定效果的追蹤資

料模型。 

(二) 個體面變數之實證結果: 

1. 個股前期報酬率與基金持股間呈顯著正相關之結論顯示出基金經

理人偏好增加前期報酬率高個股之持股數﹐隱含科技型基金經理

人間普遍存在追漲操作之投資行為﹐支持Grinblatt et al.(1995)
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實證之結果。 

2. 公司規模與基金持股間呈負相關間接隱含經理人認同股票市場存

在規模效果﹐支持Banz(1981)對規模效果之實證。 

3. 本益比對基金持股之影響為顯著負相關﹐支持 Basu(1977)與

Reinganum(1981)研究之發現。 

4. 個股標準差與基金持股二者間呈現顯著正相關之實證結論並不支

持 Campbell與 Hentschel(1992)的波動性回饋假說。我們這或許

是因為本文實證分析之樣本僅限於科技型基金所造成。科技型基

金多屬積極成長型基金﹐偏好持有價格波動幅度較大之個股。 

5. 個股之週轉率對基金持股之影響唯有準概似估計法之估計結果呈

顯著正相關﹐且估計之參數值較小﹐表示個股週轉率對本研究中

基金持股之影響甚低﹐這似乎與Falkenstein(1996)研究之結論並

不一致﹐然此二者間其實並無衝突與矛盾之處。因相較於

Falkenstein對所有類型基金之全面性研究﹐本文只侷限於研究科

技型基金。因該類基金持有科技類個股之比重甚高﹐而科技類股

在台灣股市屬熱門交易之類股﹐不易產生週轉率低落之情形﹐故

對基金持股之影響並不顯著。 

(三) 總體面變數之實證結果: 

1. 基金持股顯著受貨幣供給成長率與利率等二貨幣政策指標變數之

影響﹐與貨幣供給成長率間呈顯著正相關而與利率間呈顯著之負

相關﹐這表示政府寬鬆貨幣政策所增加的資金可能流入基金市場
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進而導致經理人增加整體持股。 

2. 基金持股與工業生產成長率成正相關且與消費者物價上漲率呈負

相關﹐但均不顯著。造成此二變數解釋能力低落之原因可能為台

灣證期會對基金投資金額之限制﹐其規定基金持股至少須達至一

定之比例方能收取全額之管理費用﹐否則將只能收取半數管理

費。此一規定可能使經理人不理會經濟景氣與物價之變動﹐為求

收取全額之管理費用而經常維持一定比例之持股﹐導致此二變數

對基金持股之影響均不顯著之實證結果。 

3. 匯率與基金持股間成正相關隱含台灣高科技公司屬於出口傾向﹐

然估計之結果不顯著可能是因為匯率對國內型基金之影響力有限

所致。 

 

 

關鍵字: 基金持股決策﹑可數追蹤資料模型﹑重複間斷選擇模型﹑ 

準最大概似估計法﹑一般動差估計法。 
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1  前言 

共同基金最早發源於英國﹐而盛行於美國。美國基金市場無論就種類﹑

數量或規模而言﹐均堪稱目前世界之最。基金在美國金融業中佔有絕

對優勢的地位﹐且其資金之運作對美國整體經濟也具有舉足輕重的影

響。台灣為亞洲地區證券市場發達的國家之一﹐雖然引進基金投資之

時點較其他亞洲國家稍晚﹐但基金在台灣之發展相當快速。自 1970

年代中期以來﹐台灣因為經濟的穩定成長而累積了大量過剩游資﹐促

使財政當局決定引進證券投資信託方式。希望藉由成立共同基金來募

集資金﹐將市場上過剩之資金轉而投資於海內外證券市場。1983年8

月台灣第一家投資信託公司－台灣國際證券投資信託公司﹐與台灣第

一個投資信託基金－台灣基金的正式成立﹐象徵著台灣的基金業? 入

開始發展的階段。 

台灣證管會自 1992年開放新投信的申請﹐當時申請的 14家準

投信公司共有11家被核可成立。這些基金於1993年1月開始募集資

金﹐當時總計募集了533億元。此外﹐證管會為加強共同基金資訊之

透明化﹐更於1993年5月開始要求投信公司公開其基金持股之內容﹐

包括基金每週於各產業類股持股之比重及其各股月底持股之明細等﹐

以提供基金投資人作為參考之依據﹐台灣也自此? 入了投資信託事業

的新里程碑。累計至1997年 3月底為止﹐合法成立的投信公司已經

有21家之多﹐而且整體基金之資金規模也已經累積高達5400億元。

而近年來台灣更因定存利率逐年下滑﹐在幾乎零利率的投資環境下﹐

偏好基金投資的人數顯著倍增﹐使得台灣基金數量與基金規模更加速
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成長。規模如此龐大的資產﹐其在證券市場之運用及操作都將對台灣

整體經濟產生相當程度的影響。 

投信公司因擁有熟悉股票市場機制的專業投資經理﹑專業資料

研究分析人員及豐富的個股及產業資訊﹐一般投資人大多深信基金經

理人之選股會較一般散戶有較佳的表現﹐並將基金經理人的持股操作

作為其自身投資股票的參考指標。加上基金整體資金規模對股市之影

響甚鉅﹐故基金經理人的選股偏好也因此成為投資人及經濟財務學者

關注的焦點。在學者們悉心投入研究下﹐基金領域近年來研究之成果

相當豐碩。過去文獻大多依循傳統投資學之觀點﹐將投資視為連續型

變數﹐而使用連續型模式進行實證研究。然而﹐我們認為現實環境中

之投資資料常具備間斷﹑非負﹑非線性(discrete﹑non-negative and 

non-linear)與動態等特質。若將具備上述特質之資料視為連續型變

數﹐且以連續型迴歸模式進行實證分析﹐則模式規格設定上的錯誤

(mis-specification)及資料處理上所可能產生的重大遺漏值﹐均將

會導致最後的實證推論發生嚴重偏誤﹐而使研究成果之可信度及參考

價值降低。 

我們認為基金持股資料具備上述之間斷﹑非負﹑非線性與動態

等特質﹐實證上應採用間斷型變數模式來進行資料之分析。可數資料

模型(count data model)是傳統上最常用以分析具有獨立且非負整數

(independent and non-negative integer)資料性質的計量經濟模

型。該模型主要用於分析研究期間內某特定事件發生之次數﹐解釋現

象發生之成因及其背後之經濟意涵。其應用範疇相當廣泛﹐文獻上舉
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凡專利權申請之次數[Hausman et al.(1984)﹑Jerry et al.(1984)﹑

Richard et al.(1985)﹑Montalvo(1997)﹑Michele(1997)﹑Bruno et 

al.(1997)]﹑國外直接投資 (foreign direct invest; FDI)之次數

[Kasaundra(2000)﹑John(2001)]﹑動物的獵殺次數[Michael et 

al.(1990)]﹑道路意外發生的次數[Kurt (1995)]﹑旅遊或娛樂之次

數[Timothy (1996)﹑Bowker (1998)﹑Jerry et al.(1995)﹑Jeffrey 

et al.(1995)]﹑消費財貨之購買數[Gourieroux et al.(1997)]﹑員

工的曠職數[Miguel et al.(1997)]﹑家庭對新生兒的需求數

[Sulayman(1998)﹑ Adriaan(2000)﹑ Maria(2000)﹑ Jochen and 

Regina(2000)]﹑消費者經由直接郵寄所購買的書本數[Wedel et 

al.(1993)]﹑消費財的購買次數[Ramaswamy et al.(1994)]﹑醫療諮

詢之次數[Colin and Frank(1996)﹑Cameron et al.(1997)﹑Crouchley 

et al.(1999)﹑Shiferaw et al.(2000)]﹑香菸的消費數[John(1997)﹑

Steven(1999)]﹑採用新技術的時機[Bruce et al.(1998)]等。而將

可數資料模型運用於分析共同基金之持股﹐本文可謂為首篇之嘗試。 

因波式分配(Poisson distribution)本身表示單位時間內某一

事件發生之次數分佈﹐適合用於解釋間斷且非負之可數資料﹐故波式

迴歸模式(Poisson regression model)常為可數資料模型之基本架

構。然而﹐波式模式之運用必須滿足前二階動差相等之設定﹐文獻上

稱此為均等分佈(equi-dispersion)。然而﹐大部分實證之資料常會

發生過度分佈(over-dispersion)或過低分佈(under-dispersion)之

情形﹐難以滿足前二階動差恰好相等之設定。所謂過度分佈是指估計
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之條件變異數顯著地大於估計之條件平均值。而過低分佈是指估計之

條件變異數顯著地小於估計之條件平均值。均等分佈之設定常使波式

迴歸模式之實證運用受到嚴格限制。 

針對波式迴歸模式此一均等分佈設定之限制﹐許多研究均經由

模型之推導而研究出不須滿足均等分佈條件的一般化波式模型﹐來進

行間斷非復資料之實證分析。例如Hall et al.(1984)所提出的負二

項模式(negative binominal model)與Mullahy(1986)所提出的截斷

型波式模式(truncated Poisson model)。 

而基於追蹤資料模型之設定能將影響基金持股之內在因素與外

在因素合理模式化﹐本文之可數模型設定為追蹤資料模型之型態。相

對於負二項模式與截斷型波式模式在估計上只須採用最大概似法

(maximum likelihood; ML)即可求得一致之估計式﹐可數追蹤資料模

型最基本的估計方法為 Hall et al.(1984)在固定效果模式(fixed 

effect model)之設定下所推導出的條件最大概似法(conditional 

maximum likelihood; CML)。但固定效果模式只能適用於個別效果

(individual effect)與解釋變數彼此間不為獨立之情況﹐倘若此二

者間具有顯著之相關性﹐將會導致估計值發生不一致之情況。對波式

指數迴歸模式而言﹐條件最大概似法主要優點在於其分析上的追溯能

力(analytical tractable)﹐但條件最大概似估計式之一致性必須依

賴研究樣本符合波式分配及解釋變數均為嚴格外生等二設定。若違反

其中一項設定﹐則條件最大概似估計式將產生不一致之情況。然而﹐ 
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研究樣本是否符合波式分配及解釋變數是否均為嚴格外生在實證上

常難以驗證。 

鑒於條件最大概似法實證上之限制﹐Gourieroux et al.(1984)

與 Mullahy(1986)首 先 提 出 準 最 大 概 似 法 (pseudo maximum 

likelihood; PML)。準最大概似法在資料分配之型態不符合波式模式

之設定下﹐仍可得到具有一致性之估計式。例如﹐Hall et al.(1986)﹑

Cameron與 Trivedi(1986)之研究均採用準最大概似法進行實證之估

計。Wooldridge(1990)經由修正 Gourieroux等人研究之方法﹐進而

提出一種不必假設分配型態亦可求出一致估計值之估計方法﹐並證明

當條件平均數為正確之規格時﹐可確保準最大概似估計式具有一致

性。準最大概似估計法雖解除了研究樣本需為波式模式之限制﹐但其

估計式之一致性仍須依賴解釋變數為嚴格外生之設定。換言之﹐條件

最大概似估計式與準最大概似估計式之一致性均須建立於固定效果

模型之設定。若模型為隨機效果之設定﹐則條件最大概似法與準最大

概似法將無法求出符合一致性之估計結果。 

針對實證分析上解釋變數常難以確認是否為嚴格外生之問題﹐

後續學者亦研究出許多可供採行的方法。一般是採用一階差分的方式

轉換原本之規格﹐因為一階差分之轉換有助於找出有效的工具變數﹐

但此方法只適用於線性模型。Hansen(1982)提出的非線性一般動差法

(generalized moment method; GMM)﹐則可在非線性之資料特質下求

出一致之估計式﹐為所有估計式中限制最少且最具一般性之估計方

法。 
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本文主要的目的在於運用可數追蹤資料模型﹑重覆間斷型選擇

模型(repeated discrete choice model)與三種不同的估計方法分析

影響基金經理人持股之重要因素。希望能藉由本文之實證分析了解個

總體經濟因素對基金持股之影響﹐並歸納出影響基金持股之重要變

數。唯盼本文除提供國內基金投資者額外之資訊外﹐對於有關當局基

金相關法令之制定及政策擬定之效果評估亦能具有相當程度之參考

價值。 

本文後續之架構分別為基金持股模型之推導﹑估計方法之說明

與比較﹑解釋變數與相關資料之說明﹑實證分析與結論等五個部分。

第二節將先說明應用間斷型模型推導基金經持股模型之程序﹐並以之

架構實證模型。第三節則著重於說明三種估計方法之構造原理﹐解釋

其適用之時機並比較其彼此間之優劣。第四節中將說明本文之實證樣

本及個總體解釋變數之基本定義及其基本統計特性。第五節中將進行

實證分析並對實證之結果作一完整說明﹐並於第六節中總結本文研究

之結論。 
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2  模型設定 

本文基金持股模型之建構主要參酌Hellerstein與Mendelsohn(1993)

所提出的重覆間斷型選擇模型﹐及 Daniel﹑Robert(1993)對重覆間

斷型選擇模型的延伸推導。為簡化模型之推導﹐我們假設經理人在基

金規模之限制下﹐只考量個股之價格來制定其持股決策﹐並藉此極大

化其個人效用。令 yp 表個股(y)之股價﹐m表基金規模﹐則經理人面

對單一個股(y)的持股決策模式可以用以下的二項間斷選擇(binary 

discrete choice)效用函數來表示: 

)),(max(* mpUU y
c=      { }1,0=∈ Rc                (1) 

式(1)中之 ),( mpU y
c 表基金持股之效用函數; c表經理人之持股決

策﹐ 1=c 表基金持有該個股﹐ 0=c 則表基金未持有該個股; *U 則表

持股決策後實現之效用值。若經理人持有個股(y )之效用水準

),(1 mpU y 大於未持有該個股之效用水準 ),(0 mpU y ﹐則經理人最終獲

得之效用水準為 ),(* 1 mpUU y= 。當經理人選擇持有時﹐個股即產生

一需求量。令 ),( mpP yy 表該經理人持有個股之機率﹐ ),(1 mpP yy− 表

經理人不持有該個股之機率﹐則經理人對單一個股的持股決策模式將

服從如下的伯努力機率分配模式(bernoulli distribution): 

c
y

c
y PPyf −−= 1)1()(                                (2) 

yy PmpyE =),(                                   (3) 

式(3)表基金經理人期望持有之個股數﹐即其需求函數。現在考慮基

金經理人面臨n個可選擇個股的情況﹐假設該基金經理人對於不同個
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股間的持股決策均相互獨立且取自同一個伯努力母體。令隨機變數 iy

表基金經理人於n個可選擇持有個股中持有其中 iy 個﹐ ny i ≤<0 ﹐則

基金經理人面對 n個可選擇持有個股之持股模式將以二項分配

(binominal distribution)模式呈現: 

ii yn
i

y
i

i
i PP

y
n

yf −−







= )1()(      ni ,...,1=              (4) 

yii nPmpyE =),(            ni ,...,1=               (5) 

式(4)中﹐ )( iyf 表基金經理人面對n個可選擇持有個股的狀況下﹐持

有其中 iy 檔股票之機率分配模式。式(5)表基金經理人對每一個個股

期望持有之股數。式(4)與式(5)可視為基金經理人面對可數且有限的

持股選擇集合下所產生之持股決策模式。 

假設參數 ix 表示第i檔股票解釋變數之集合 { }mpx ii ,= 。Mood與

Boes(1974)經由模型推導的過程中發現﹐當基金的可選擇持股數(n)

趨近於無窮大而使得單一個股被持有之機率 iP越小時﹐式(4)之二項

分配將收斂為式(6)之波式分配模式﹐且波式分配之參數λ將為指數

線性(linear exponential)之型式： 

!/)()( i
y
ii yeyf iλλ−=     ni ,...,1=                      (6) 

)exp()(),( 0 mpxyEx mipiii ββββλ ++==    ni ,...,1=    (7) 

式(7)之 iλ 可表基金經理人對每一個個股期望持有的股數。考量一個

多期的持股決策情況﹐我們於式(6)中加入時間因子﹐將可建構一個

有限期間混合的基金持股決策模式。基於動差母函數的相加性質﹐波
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式分配的聯合機率分配將仍為波式分配模式。令 ( )TnyyY ,1,1 ,...,≡ 代表

所有期間之持股決策且 ny ti ≤< ,0 , 則基金持股模式將發展為:  

( ) )(~)(),...,( ,
1

,,1, ti

T

t
tiTii PyfyyfYf λ∏

=
==     Tt ,...,1=        (8) 

)( ,, titi xYE=λ )exp( ,0 tmtip mp βββ ++= )exp( ,0 tii xββ +=      (9) 

式(9)之
ti ,

λ 表基金經理人每期對每一個個股期望持有的股數。式(8)

之波式模式隱含前兩階動差相等之限制﹐即 tititititi xyVarxyE ,,,,, )()( λ== 。

本文將檢驗資料是否滿足此一均等分佈之特質。 

式(9)之設定未將個別異質效果加入模式中﹐此設定間接隱含解

釋變數可涵蓋所有個別性之差異。 然而﹐實際上影響基金經理人持

股決策之經濟因素相當複雜﹐除了觀察到的個體面因素與總體面因素

等外在因素外﹐其他基金內在的因素﹐例如經理人之年齡﹑資歷﹑性

別及學歷等許多觀察不到的因素﹐也都可能會對基金持股決策產生影

響。依據可數追蹤資料模型之模型設定方式﹐這些內在因素所可能產

生的未觀察到異質性(unobserved heterogeneity)特質應歸於系統

之干擾項中﹐並將其對個別基金持股決策影響之效果視為固定不變。

令 iε 表模式中所有未觀察到的基金內在因素﹐將之加入式(9)中﹐可

得如下之指數迴歸實證模式: 

)exp()( ,,,, itiitititi xxyE εβλ +==                    (10) 

式(10)之實證應用需先考量解釋變數與個別異質性效果間之實際關

係﹐來將模式設定為固定效果或隨機效果模式(random effect 

model)。當內在因素與解釋變數間存在顯著的相關性時﹐分析上需採
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用固定效果模式﹐若採用隨機效果模式之設定則實証估計之數值將不

具一致性; 反之﹐當解釋變數屬模式之嚴格外生變數時須以隨機效果

模式分析之﹐採用固定效果模式將無法得到一致的估計值。對於未觀

察到的個別效果為固定抑或隨機﹐可使用追蹤資料文獻中常見的

Hausman test進行檢定。 

一般而言﹐影響基金持股的因素可分為經濟因素﹑政治因素﹑

法規因素﹑心裡因素等。本文著重於經濟因素之探討﹐依據文獻上研

究之假說與實證之成果將影響基金持股之經濟因素歸類為個體面與

總體面因素兩大類﹐採用之個體經濟因素包括個股前期報酬率﹑個股

風險﹑個股週轉率﹑個股發行公司之規模及個股本益比等代表個別股

票特性之因素; 總體經濟因素包括經濟成長率﹑貨幣供給成長率﹑物

價成長率﹑利率及匯率等六個用以反映我國整體經濟環境的情形的總

體經濟指標。透過式(10)﹐可架構出本文之實證模型如下: 

[ ( )EPSTrFSHN tititititi /exp 5,4,3,21,10, βββδβββ +++++= −

( ) ( ) ( )ttt CPIBMIPI ln1ln 876 ∆+∆+∆+ βββ (11)

]itt FERIR εββ +++ 109  

式(11)中﹐ 

tiFSHN ,表基金第t期對i個股之持股數﹐為可數追蹤資料之型式。 ti,ε

表隨機誤差項。 

1, −tir 表個股前一個月之報酬率，為個股之資本利得加上股利收益

率﹐令第 i檔個股每月月底之收盤價為 tip , ﹐而前一個月月底之
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收盤價為 1, −tip ﹐當月發放之股利為 tiD ,﹐則個股之報酬率之計算

方式為: 1,,1,,, /)( −− +−= tititititi pDppr 。 

ti ,δ 表個股月報酬之風險值﹐風險亦為經理人考量的重要因素﹐本研

究以股價之標準差為個股風險之替代變數。令d表示第 t個月的

第d個交易日﹐ dtip ,, 表第 i檔個股該日之股價﹐ tip , 表示第 i檔個

股第 t 個月的平均價格﹐則本研究風險值之計算方式為: 

∑ −=
d

tidtiti pp 30/])([ 2
,,,,δ 。 

tiT ,表個股月週轉率﹐令 tiq , 表示第 i檔股票於第 t個月成交之股數; 

tiQ , 表第 i檔股票於第t個月時流通在外之股數﹐則個股週轉率之

計算方式可寫為: tititi QqT ,,, /= 。 

tiS , 表股票發行公司之規模﹐本研究採用Banz(1981) 對公司規模之

定義﹐以公司之市場價值為替代變數﹐令第 i檔個股於第 t個月

時發行流通在外之股數為 tiN , ﹐則 Banz定義之公司規模之計算

方式為: tititi NPS ,,, ×= 。 

tiEP ,/ 表個股之本益比﹐令 tiE ,表第 i檔個股於第 t個月時的每股

盈餘﹐則本益比之計算方式為: tititi EpEP ,,, // = 。 

其他總體面變數: tIPIln∆ 代表經濟成長率﹐ tbM1ln∆ 代表貨幣供給

成長率﹐ tCPIln∆ 代表當期通貨膨脹率﹐ tIR 代表當期利率﹐ tFER

代表當期匯率。 
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3 估計方法 

式(8)之設定包括未觀察到之個別效果 iε ﹐在實證分析上必使用轉換

方法將個別效果消除後才能進行估計。本研究參考 Anderson(1970)

之條件最大概似法﹑Gourieroux(1984)之準最大概似估計法與

Hansen(1982)之非線性一般動差法﹐對可數追蹤資料模型進行估計並

比較三種方法實證之結果。 

前述的負二項模式與截斷型波式模式在估計上只須採用一般常見

的最大概似法(maximum likelihood, ML)即可求得一致估計式。可數

追蹤資料模型的估計方法較為複雜, 最基本的估計方法為 Hall et 

al.(1984)在固定效果模型(fixed effect model)之設定下所推導出

的條件最大概似估計式。若個別效果(individual effect)與解釋變

數彼此間存有顯著之關係﹐則條件最大概似估計式將導致不一致之估

計結果。 鑒於條件最大概似估計式實證上之缺失﹐Gourieroux et 

al.(1984)與 Mullahy(1986)首先提出準最大概似估計式。Hall et 

al.(1986)﹑Cameron與Trivedi(1986)之研究均採用準最大概似估計

法進行實證之估計。Wooldridge(1990)修正 Gourieroux等人的方法

論﹐提出一種不必假設分配型態亦可求出一致估計值之估計方式。

Wooldridge並證明當條件平均數為正確之規格時﹐將可確保 PML之

估計值符合一致性。 雖然相對於條件最大概似估計法而言﹐準最大

概似估計法解除了研究樣本分配上的限制。然而﹐與條件最大概似估

計法相同的是﹐準最大概似估計式之一致性仍須依賴解釋變數為嚴格

外生之假設。換言之﹐準最大概似估計法與條件最大概似估計法只能
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適用於固定效果模型設定之實證分析﹐對於隨機效果模型而言將無法

求出符合一致性之估計結果。  

針對條件最大概似估計式與準最大概似估計式之問題﹐後續學

者亦研究出許多可供採行的方法。一般是採用一階差分的方式來轉換

原本之規格﹐因為一階差分之轉換有助於找出有效的工具變數﹐但此

種轉換方法只適用於線性模型。終於﹐Hansen(1982)提出一般動差法

估計法﹐可在資料具有非線性特質下仍能求出一致之估計式﹐為所有

估計式中限制最少﹑最具一般性之估計方法。以下將簡單介紹上述三

種估計方法之基本架構。 

3.1 條件最大概似估計法 

條件最大概似估計法是傳統上最常被用以估計可數追蹤資料模型的

估計方法。條件最大概似估計法之建構原理是經由總合可數次數作原

分配之轉換﹐以總合可數次數與未觀察到之個別效果為條件之可數追

蹤變數將呈現多項分配(multinomial distribution)之型態﹐而且經

轉換後該分配將不再受未觀察到的個別效果之影響。繼而對該分配使

用最大概似估計方法求出多項分配之對數概似函數後﹐即可經由對數

概似函數之一階條件導出模型參數之一致估計式。令總發生次數

∑
=

=
T

t
tii yn

1
, ﹐使用動差母函數的方法可以證明出 in 亦將服從波式分配且

其 參 數 為 總 合 可 數 次 數 ∑
=

T

t
ti

1
,λ 。 令 ),...,,( ,2,1, Tiiii yyyy ≡ ﹑

),...,,( ,2,1, Tiiii xxxx ≡ ﹐則 iy的條件分配可以轉換成:  

∏∑
==

=
T

t

y

ti

T

t
tiiiii

tiAynxyP
1

,
1

,
,)!(),,/( ε    1

1
, =∑

=

T

t
tiA      (12) 
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∑ ∑
= =

=≡
T

t

T

s
tiitiitititi xxA

1 1
,,,,, )exp(/)exp(/ ββλλ      (13) 

式(12)顯示出轉換後之分配為多項式分配﹐式(13)則顯示個別效果已

經由總合可數次數之轉換而消除。並可推導出如下之條件對數最大概

似函數: 

∑ ∑
= =

=
n

i

T

t
titi pyL

1 1
,, ))(log()( ββ             (14) 

對式(14)中的β作偏微分並令其為零﹐即可求出條件最大概似估計

式:  

0
)̂(

)̂(
)( ,

1 1

1
,, =

∂
∂

=
∂

∂
∑ ∑
= =

−

β
β

β
β
β tin

i

T

t
titi

p
py

L
                (15) 

對波式指數迴歸模式而言﹐條件最大概似法主要優點在於其分析上的

追溯能力 (analytical tractable)﹐但其缺點為條件最大概似估計

式為一致須依賴模式為波式分配及解釋變數為嚴格外生等兩個假

設。然而﹐此二假設在實證上難以加以驗證﹐只要違反其中一項假設﹐

條件最大概似估計式就會產生不一致之情況。 

3.2 準最大概似估計法 

條件最大概似估計式須假設本研究之觀察目標服從波式分配﹐但實際

上觀察目標之分配模式通常難以判定。Gourieroux et al.(1984)提

出的準最大概似估計法優點在於即使觀察目標不符合波式分配之設

定﹐仍能求出一致且極限分配為常態之估計式。Gourieroux亦指出

以準最大概似估計法估計指數迴歸模式將能得到一致性極高的估計

式。依據Wooldrige(1990)之推導程序﹐設定一維持原函數非負且間
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斷之特性下之函數 ititititi nxpyu ),()( ,,,, ββ −= ﹐此函數將會符合條件期望值

為零之正交(orthogonality condition)條件:  

[ ] [ ] [ ]iiititiiitiiiti xnExpxyExuE εβεεβ ,),(,,)( ,,,, −=   

∑∑
==

=−=
T

t
ti

T

t
tititi

1
,

1
,,, 0)/( λλλλ                     (16) 

[ ] 0)()( ' =βiii uxZE                                     (17) 

令 ( )xZZ ii = 為確認動差條件成立之任一函數﹐當 β̂之極限分配滿足 

Hansen(1982)設定的常規條件時﹐即可解出準最大概似估計式如下: 

∑
=

=
n

i
iii xuxZ

1

' 0)̂,()( β    ),0(~)ˆ( Λ− NN ββ   11' )( −− ∆Φ∆=Λ  

][ )()( ' ββ ii uxZE ∇≡∆   ][ ),()()(),( '' ββββ iiii xZuuxZE≡Φ   (18) 

其中﹐∆之一致估計式為: nuxZ
n

i
ii /)̂()̂,(ˆ

1

'∑
=

∇=∆ ββ β ﹐且Φ之一致估

計式為: NxZuuxZ
n

i
iiii /)̂,()̂()̂()̂,(ˆ

1

''∑
=

=Φ ββββ 。準最大概似估計法的

主要優點在於他不必符合觀察標的之分配型態為波式分配也能得到

一致之估計式﹐但其缺點為當模式符合波式模式之設定時﹐其估計之

效度將會低於條件最大概似估計法。而且與條件最大概似估計法相同

的是﹐準最大概似估計法之一致性亦須依賴解釋變數為嚴格外生之假

設﹐亦即固定效果模型之設定。 

3.3 一般動差估計法 

解釋變數是否為嚴格外生在實際上很難加以確認。若解釋變數並非嚴

格外生變數﹐條件最大概似估計法及準最大概似估計法將會產生不一



 19 

致的結果。Hansen(1982)之研究認為解釋變數應視為先驗

(predetermined)而非嚴格外生﹐並提出一般動差估計法估計先驗解

釋變數之參數。一般動差估計法對於實際上並非波式模式且解釋變數

非嚴格外生(strickly exogenous)之研究樣本﹐仍可求出一致之估計

式。假設 ( ) 0=iE ε ﹐且殘差平方合 ( ) Ω=iiE εε ' 。在解釋數變數不滿足

( ) 0, =itixE ε 之正交條件下﹐令 iZ 為 ix 之工具變數且 iZ 與 iε 無顯著相

關﹐則 iZ 將滿足式(20)設定之正交條件： 

( ) 0' =iiZE ε   ( ) ( ) 2'' σε iiii ZZZV =                    (19) 

( ) ( )∑∑
=

−

=
Ω==

n

i
ii

n

i
iii ZZZZw

1

1'

1

2' /σ                     (20) 

令 iw表一加權矩陣(weighting matrix)﹐依據Hansen (1982)之證明﹐

式(20)為最適 iw之設定。在式(20)之設定下﹐即可由下式之極小化求

出一般動差估計式： 

 ( ) ( )



 −′−∑ ∑

= =
tiiti

n

i
tiiti

T

t
tiiti xyxwxxyMin ,,

1

'
,,

1
,, ββ  

( )[ ] ( )[ ]∑ ∑∑ ∑
=

−

=

−−

= =
ΩΩ=

n

i
tiiiii

T

t
titiiiii

n

i

T

t
tiGMM yZZZZxxZZZZx

1
,

'1'

1

'
,

1

,
'1'

1 1

'
,β̂    (21) 

一般動差估計法的主要優點有下列三項。第一﹐不必受前二階動差相

等之限制;第二﹐解釋變數不需為嚴格外生;第三﹐個別效果及殘差項

之間可以允許序列相關(serial corelaction)之存在。一般動差估計

法在解除了以上三個條件之限制下﹐仍能求出一致之估計式﹐但其缺

點為﹐當模式符合波式模式之設定或解釋變數為嚴格外生時﹐其估計

之效度將會低於另外兩個估計方法。 
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上述三個估計方法建構的基本原理都是藉由消除個別效果而得出

一致的估計式﹐然其主要的不同點有二。第一﹐解釋變數之假設不同﹐

條件最大概似估計法必須滿足模式之解釋變數為外生且樣本分配之

型態符合波式模式二種設定﹐才能求出一致之估計式; PML估計法下

樣本分配之型態不須符合波式模式之要求﹐但仍必須滿足解釋變數為

外生方能獲取一致之估計式;而一般動差估計法則不受解釋變數為外

生與波式分配之限制。第二﹐消除個別效果與獲取一致估計式的方法

不同。條件最大概似估計法以總合可數次數(total count number)

作為轉換原先模型及消除個別效果之工具﹐再將轉換後之函數作最大

概似法求出一致之估計式; 準最大概似估計法則是使用維持原先模

型特性之轉換函數作為模型轉換及消除個別效果之工具﹐再將轉換後

之函數使用最大概似法求出一致之估計式;而一般動差估計法也使用

維持原先模型特性之轉換函數作為模型轉換及消除個別效果之工具﹐

轉換後經由函數所需滿足之所有有效動差條件來推導出一致之估計

式。 
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4  資料說明 

本文資料上受限於基金數目與上市股票之繁多﹐實證上僅擷取佔台灣

股市比重最高的電子類股與專業投資電子類股的科技型基金為為研

究對象﹐以2000-2002年間成立三年以上的17檔科技型基金型基金

投資國內233家上市電子股之持股建立為追蹤資料﹐共計36筆可數

追蹤資料﹐每一筆可數追蹤資料由 3961筆投資之資料所構成﹐資料

來源為台灣經濟新報(TEJ)之基金持股資料庫。表 1為本文基金持股

資料之例舉說明﹐資料內容為友邦巨鵬﹑群益創新科技﹑倍立高科技﹑

友邦網路商務等四檔科技型基金﹐2002年 6月 1日對國內前二十檔

上市電子類股之持股資料。我們可由表中觀察出基金月持股資料確實

具有間斷且非負整數之特質﹐且表中零持股之資料約佔表中所有資料

之75%強。 

表 2為本研究可數追蹤資料的相關基本資料與特性﹐方括弧表

分類次數佔總次數之比例﹐圓括弧為分類次數之標準差。我們可以經

由表中統計資料之次數這資訊反映出基金經理人將大筆資金集中投

資於某一特定各股之機率相對較低﹐我們可由此印証其多角化持股以

分散風險之特質。然而﹐因侷限於基金數目與上市股票之繁多﹐建構

所有基金與所有上市個股之樣本實過於龐大﹐全面性之研究有其困

難﹐故本文基於資料處理上之考量再實證上僅擷取2000-2002年間成

立三年以上的 17檔科技型基金對電子類股持股資料作為分析之標的

樣本﹐將之建立為可數追蹤資料檢驗個體面及總體面經濟因素與基金

經理人持股決策間之關係。 
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表1：四檔科技型基金於 2002/06/01投資前二十檔上市電子股之可數追蹤資料 

科技型基金 
上市電子類股 

友邦巨鵬  群益創新科技 倍立高科技  友邦網路商務 

光寶 5  175 0  0 

麗正 0  0 0  0 

聯電 290  1539 510  890 

台達電 115  0 104  144 

日月光 102  9 0  220 

金寶 0  0 0  553 

華通 0  0 0  0 

台揚 0  0 0  0 

神達 0  0 0  0 

楠梓電 570  0 0  629 

鴻海 30  451 0  0 

大眾 0  0 0  0 

東訊 0  0 0  0 

中環 0  0 0  0 

仁寶 0  0 0  0 

矽品 200  0 0  200 

國巨 0  0 0  0 

廣宇 0  0 0  0 

華泰 0  0 0  0 

台積電 317  0 330  616 

註：上表共有80筆追蹤資料，其中21筆為零，69筆為大於零之正整數。以此表格為例，

發生零的機率接近 75%。 

一般而言﹐影響基金持股的因素可分為經濟因素﹑政治因素﹑

法規因素﹑心裡因素等。本文著重於經濟因素之探討﹐依據文獻上研

究之假說與實證之成果將影響基金持股之經濟因素歸類為個體面與

總體面因素兩大類﹐採用之個體經濟因素包括個股前期報酬率﹑個股

風險﹑個股週轉率﹑個股發行公司之規模及個股本益比等代表個別股 
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表2：被解釋變數(投資數)樣本分佈之型態與其基本特性 

次數與百分比 平均值與標準差 投資 

張數 2000 2001 2002 2000 2001  2002 

0 2272 

[0.574] 

2594 

[0.655] 

2051 

[0.518] 

0 

(0) 

0 

(0) 

 0 

(0) 

1~300 263 

[0.066] 

275 

[0.069] 

121 

[0.031] 

254 

(5.287) 

193 

(8.615) 

 176 

(6.186) 

301~600 521 

[0.132] 

598 

[0.151] 

633 

[0.16] 

593 

(6.397) 

531 

(3.268) 

 449 

(9.27) 

601~900 232 

[0.059] 

207 

[0.059] 

579 

[0.151] 

725 

(4.638) 

663 

(6.94) 

 836 

(2.338) 

>900 673 

[0.17] 

287 

[0.072] 

577 

[0.146] 

1057 

(8.697) 

1396 

(9.685) 

 1175 

(13.268) 

註：百分比與標準差之計算係採用小數點第四位四捨五入。 

票特性之因素; 總體經濟因素包括經濟成長率﹑貨幣供給成長率﹑物

價成長率﹑利率及匯率等六個用以反映我國整體經濟環境的情形的總

體經濟指標。 

Grinblatt et al.(1995) 關於持股與前期股價之研究發現高達

77%的基金經理人會採取追買前期股價上漲的股票的策略﹐而且實證

發現進行追漲操作的基金相對而言平均績效較佳。Campbell與

Hentschel(1992)提 出 波動性回饋假說 (volatility-feedback 

hypothesuis)解釋持股與風險間之關係﹐該假說認為在期望報酬增加

且期望股利不變下之情況下﹐股價波動幅度增加將導致投資大眾因投

資風險之提升而要求比原先更高水平的風險溢酬﹐或者直接減少或全

數售出持股。個股之週轉率為表現個股流動性之指標﹐投資者進行買 
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表3: 個體面迴歸變數之定義及資料基本特性 

 會計年度 
變數 定義 

 2000  2001  2002 

預期 

符號 

1, −tir  個股前一期的月報酬率 
 
0.697 

(1.267) 

0.426 

(0.683) 

0.352 

(0.974) 

+ 

ti,δ  個股之風險值 
 
4.698 

(0.295) 

3.957 

(0.637) 

4.337 

(0.924) 

- 

tiT ,
 個股之月週轉率 

 
0.994 

(0.718) 

0.827 

(0.364) 

0.938 

(0.542) 

+ 

tiS ,
 股票發行公司之規模 

 
45632 

(0.124) 

54254 

(0.558) 

64127 

(0.348) 

- 

tiEP ,/  個股之本益比 
 
4.368 

(0.285) 

5.987 

(0.546) 

3.465 

(0.218) 

- 

註：百分比與標準差之計算係採用小數點第四位四捨五入。 

賣交易時﹐較高週轉率的個股不常因交易價格之誤差而導致投資者承

擔無謂且多餘之價差成本。關於持股與週轉率之研究﹐

Falkenstein(1996)研究美國開放型基金﹐實證之結果發現經理人會

基於交易成本之考量而選擇投資高週轉率之股票﹐一般而言高週轉率

之個股交易上會產生價格誤差之機率較低﹐經理人為方便其投資組合

之運作與減少價差成本之考量﹐將會選擇增加週轉率較高個股之持

股。Banz(1981)關於持股與公司規模之研究結果顯示公司規模與股票

報酬率間呈負相關﹐公司規模較小之個股因其流通在外之股數較少﹐

其股價波動之幅度常相對較大也常具有較的異常報酬率故較能吸引

經理人持有﹐文獻中將公司規模較小卻具有較高報酬率之現象稱之為

規模效果(scale effect)。本益比經常為經理人預期投資報酬之指

標﹐獲利能力相同但本益比相對較低之個股表示其股價處於被投資大

眾低估的狀況﹐尚未充分反映其應有之價格故未來期望之報酬率相對
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較高。當經理人面對具有相同獲利能力的股票時﹐會選擇增加本益比

較低個股之持股。關於持股與本益比之研究﹐Basu(1977)研究美國

1963年到1967年之上市股票發現本益比與調整風險後之報酬率呈負

相關; Reinganum(1981)之研究亦發現超額報酬與本益比呈負相關。

表3為變數之定義與平均值﹐圓括弧為標準差﹐資料之來源取自台灣

經濟新報(TEJ)之公司財務資料庫。公司規模之單位為萬元﹐由表中

可看出個股前一期的月報酬率之平均值有下降之趨勢﹐而股票發行公

司之規模則有逐年增加之趨勢。 

經濟成長率為反映一國國內市場活動狀況之指標最常被使用來

評估經濟景氣的好壞的指標﹐本研究採用工業生產成長率為經濟成長

率之替代變數而非國民所得成長率的原因是工業生產成長率較能代

表一國之實質產出。Fama(1990)之 研究將影響股價國民生產毛額之

成長率的因素區分為期望現金流量的衝擊(shocks to expected cash 

flows)﹑時變性的期望報酬(time-varying expected returns)﹑期

望報酬的衝擊(shocks to expected returns)等三類﹐實證 1953到

1987年間美國NYSE(New York Stock Exchange)股票報酬與這三類因

素間之關係﹐發現未來的期望現金流量可以以未來實質經濟活動之成

長(如國民生產毛額之成長率﹑私人之毛投資﹑工業生產成長率等總

體變數)來預估﹐實證之結果發現若以工業生產成長率作為預期現金

流量的衝擊因素﹐工業生產成長率對股票實質年報酬之變異之解釋能

力高達43%﹐而且二者間之關係為顯著正相關。一般而言﹐經濟成長

率高有助於股價上揚﹐經理人會增加其持股。貨幣供給額及其成長率 
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表4: 總體面迴歸變數之定義及資料基本特性 

  會計年度  
變數 
 

定義 
 2000   2001   2002  

預期 

符號 

tIPIln∆  
 
工業生產成長率 

 
0.348 

(0.254) 

 0.493 

(0.681) 

 0.354 

(0.247) 

 + 

tBM1ln∆  
 
貨幣供給成長率 

 
0.357 

(0.148) 

 0.684 

(0.364) 

 0.214 

(0.283) 

 + 

tCPIln∆  
 
消費者物價上漲率 

 
0.046 

(0.021) 

 0.129 

(0.097) 

 0.057 

(0.054) 

 +/- 

tIR 
 
利率 

 
0.063 

(2.294) 

 0.057 

(2.842) 

 0.054 

(1.821) 

 - 

tFER  
 
匯率 

 
35.438 

(0.641) 

 38.962 

(0.215) 

 37.516 

(0.642) 

 +/- 

註：百分比與標準差之計算係採用小數點第四位四捨五入。 

攸關整個市場資金之流量﹐貨幣供給量越大股市的動能也隨之而越

強﹐股價上漲的機率也較高﹐經理人之持股也會隨之增加。本研究採

用 BM1 而非其他貨幣供給之指標是因為 BM1 之計算包括通貨及活期

存款﹐是所有貨幣供給指標中流動性最高的活期資金﹐與股市之關係

最為密切。當股市處於多頭(牛市)行情時﹐人們會將定存轉為活存來

投資股市謀求獲利﹐ BM 1 就會因此而產生明顯的增加。James et 

al.(1985)以向量自我迴歸移動平均模型檢定1962年到1981 年間美

國股票報酬與貨幣供給成長率之間的關係﹐發現二者間為顯著正相

關。故 BM 1 的變動率大幅上揚可視為市場謀求投資獲利之資金大幅增

加﹐經理人之基金規模與投資額也會因之而增加﹐故貨幣供給成長率

與基金經理人之投資間為正相關。通貨膨脹率之變動率可反應一國物

價是否穩定﹐本研究採用消費者物價上漲率為研究之標的。物價的上

揚會同時導致公司產品售價的提升與生產成本的上升﹐產品售價的上
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升有助於公司的利潤提升﹐為基金經理人增加持股之誘因﹐但生產成

本的提高則不利於公司之利潤，為基金經理人減少持股之誘因。其實﹐

通貨膨脹對經理人投資之影響並無一定之方向﹐須視前述兩種影響之

力道而定。利率為資金之所有者犧牲其目前消費之代價﹐與基金經理

人之投資之間具有密切的關係。 對基金經理人而言﹐利率的降低意

味著增加持股之機會成本下降﹐為基金經理人增加持股之誘因﹐二者

之關係為負相關。匯率為一國貨幣之價格﹐以進出口的觀點來看﹐貨

幣貶值將導致貨物進口價格上升與出口價格下降﹐對進口商而言為負

面因素﹐但對出口商而言則為有利因素。 匯率升值或貨幣貶值下﹐

基金經理人將會增加出口傾向公司股票之持股且減少進口傾向公司

股票之持股﹐故其總持股之變動方向並不一定。表4為總體變數實證

資料之平均值與標準差﹐括弧中之數據為標準差﹐資料之來源取自台

灣經濟新報之總體經濟資料庫。由表4中可看出利率有逐年降低之趨

勢﹐而通貨膨脹變動率之離散程度最小。一般而言﹐經理人會增加前

期報酬率較高﹑週轉率較高及風險較低﹑發行公司規模較小﹑本益比

較低個股之持股﹐持股與報酬與週轉率間應呈正相關而與風險﹑公司

規模﹑本益比間應呈負相關﹐且工業生產成長率與貨幣供給成長率提

升﹑利率下跌時﹐經理人會增加其持股。 

故我們可預期 1, −tir ﹑ tiT ,﹑ tIPIln∆ ﹑ tbM1ln∆ 等變數對基金持股

之影響應為正向; ti ,δ ﹑ tiS , ﹑ tiEP ,/ ﹑ tIR 等變數對基金持股之影響預

期應呈反向; 而 tCPIln∆ 與 tFER 之影響並無預判之方向。 
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5   實證研究 

表5為條件最大概似法與準最大概似法估計之結果﹐圓括弧中之數據

為標準差﹐本研究之實證發現歸納如下： 

首先關於模型規格之檢定﹐Hausman test之統計值 36.825大

於自由度為10下信心水準為0.01之臨介值﹐該檢定之結果拒絕解釋

變數與干擾項無關的虛無假設﹐此意謂著固定效果設定之可數追蹤資

料模型較適用於本研究資料之實證分析。我們認為解釋變數與干擾項

間存在顯著相關的可能原因為基金特性因素與經理人特性因素等內

在因素仍對模式中之個股特質因素及總體經濟指標產生些許影響﹐而

並非全然無關。 

其次在個體面變數之估計值中﹐經理人當月之持股數顯著地受

到個股前一個月報酬率高低﹑個股發行公司規模與個股本益比之影

響﹐三者均為影響科技型基金經理人持股之重要因素﹐此與原本預期

之結果相同。其中﹐個股前一個月報酬率與經理人當月之持股間為顯

著正相關﹐而發行公司規模、個股之本益比則與經理人當月之持股成

顯著之負相關﹐三者估計之結果均以PML之估計值為最顯著。個股前

一個月報酬率與經理人當月之持股間為顯著正相關之結論顯示出基

金經理人偏好增加前期報酬率高個股之持股數﹐隱含科技型基金經理

人間普遍存在追漲操作之投資行為﹐支持Grinblatt et al.(1995) 實

證之結果。發行公司規模與經理人持股間呈負相關間接隱含經理人認

同個股具有規模效果﹐此結論支持 Banz(1981)實證之發現。個股之
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本益比對經理人持股之影響亦如預期般顯著呈現負相關﹐支持

Basu(1977)與Reinganum(1981)研究之發現。較為特別的是個股標準

差之估計結果﹐其對經理人持股數之影響方向與原先之預期相反﹐二

者間呈現顯著正相關﹐而以GMM之估計值最為顯著﹐然此結論並不支

持Campbell與 Hentschel的波動性回饋假說﹐亦即個股股價波動幅

度之提高並未使經理人減少持股﹐反而使其增加持股。我們認為產生

此現象之主因為國內科技型基金大多屬積極成長型基金之故﹐積極成

長型基金為以經理人操作之獲利目的為分類依據下波動程度最高之

基金類別﹐故該類基金之經理人在持股組合之選擇暨操作上經常傾向

於持有股價波動幅度較大之個股﹐頗具風險偏好之特質﹐故在其可承

擔之風險程度下﹐股價波動幅度提高將導致其增加持股為一合理結

論。個股之週轉率對經理人當月持股之影響雖如預期般呈正相關﹐但

唯有PML估計之結果為顯著且估計之參數遠較預期小﹐此結論隱含個

股週轉率對本研究中經理人持股之影響甚低﹐似乎與

Falkenstein(1996)研究之結論並不一致﹐然此二者間其實並無衝突

與矛盾之處。因為我們認為此一估計差異產生之主因在於雙方研究之

標的不同﹐相較於Falkenstein對所有類型基金之全面性研究﹐本文

只侷限於研究科技型基金﹐因該類基金持有科於技類個股之比重甚

高﹐且科技類股在台灣股市為熱門交易之類股﹐並不易產生週轉率低

落而發生交易成本之問題﹐故週轉率並非我國科技型基金經理人持股

之顯著影響因素是可以被接受的合理實證結果。 
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表5: CML、PML與GMM估計波式模型之實證結果 

 估計方法 
變數 

 CML  PML GMM 

Constant  0.658 

(0.624) 

 0.211* 

(0.961) 

0.598 

(0.834) 

1, −tir   0.547* 

(0.967) 

 0.864** 

(0.123) 

0.387* 

(0.175) 

ti,δ   0.198* 

(0.098) 

 0.485* 

(0.238) 

0.348** 

(0.047) 

tiT ,
  0.182 

(0.303) 

 0.028* 

(0.012) 

0.268 

(0.206) 

tiS ,
  -3.434* 

(1.561) 

 -4.237** 

(0.53) 

-4.391* 

(1.464) 

tiEP ,/   -0.026* 

(0.008) 

 -0.097** 

(0.011) 

-0.127** 

(0.017) 

tIPIln∆   0.581 

(0.968) 

 0.658 

(0.823) 

0.624 

(0.079) 

tBM1ln∆    0.183** 

 (0.022) 

  0.258* 

 (0.082) 

 0.067* 

 (0.017) 

tCPIln∆    -0.128 

 (0.667) 

  -0.097 

 (0.088) 

-0.217* 

 (0.061) 

tIR  -0.274* 

(0.081) 

  -0.287** 

(0.03) 

-0.364* 

(0.089) 

tFER   0.067 

(0.044) 

 0.141 

(0.108) 

0.036 

(0.043) 

Hauseman 

test 

 36.825 

 

  

 

 

 

註：1.百分比與標準差之計算係採用小數點第四位四捨五入。 

2.*表0.05之顯著水準，**表0.01顯著水準。 
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而總體變數估計值中﹐經理人持股顯著地受到貨幣供給成長率與

利率等二貨幣政策指標變數之影響﹐與貨幣供給成長率間呈顯著正相

關而與利率間呈顯著之負相關﹐此二實證結論均與原本預期之結果相

同。貨幣供給成長率估計之參數值以CML之結果最為顯著﹐而利率估

計之參數值則以PML之結果最為顯著﹐此一實證結果支持我們認為寬

鬆貨幣政策所增加之貨幣供給額可能部份流入基金市場資金進而導

致經理人增加持股之說法。另外﹐經理人之持股與工業生產成長率成

正相關而且與消費者物價上漲率呈負相關之實證結果雖與預期方向

相同但其效果並不顯著。造成工業生產成長率與消費者物價上漲率解

釋能力低落之原因可能為證期會對基金投資金額之限制﹐其規定基金

持股至少須達至一定之比例方能收取全額之管理費用﹐否則將只能收

取半數管理費。此一規定將可能致使經理人不受經濟景氣與物價變化

之影響﹐為求收取全額之管理費用而經常維持一定比例之持股﹐進而

導致工業生產成長率及消費者物價上漲率對經理人持股之影響不顯

著之實證結果。消費者物價上漲率對經理人持股之影響唯有GMM估計

時呈顯著負相關﹐其他估計方法之估計值均不顯著。匯率與基金經理

人持股之關係為正相關但其對經理人持股之解釋能力並不如預期中

大。科技型基金之投資多著重於科技類股﹐而發行科技類股之科技公

司其營收常受國外訂單之影響﹐此類公司較偏向出口傾向﹐故可依此

合理推論二者間為正相關之實證結果。然造成匯率估計結果不顯著之

可能原因為本研究之研究標的為國內基金並非海外基金﹐故匯率對其

影響力有限所致。 
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6   結論 

本文以經理人持股為探討之標的﹐將投資之資料視為間斷可數變數﹐

並運用重複間斷選擇模型及可數追蹤資料模型直接分析影響台灣地

區2000年到2003年間成立達三年以上之科技型基金對國內電子類股

的持股之重要經濟因素。輔以三種不同的估計方法進行經理人持股行

為之實證研究與解釋等廣度分析。實證的結果發現個股前一月之報

酬﹑標準差﹑股票發行公司之規模﹑本益比﹑貨幣供給成長率及利率

等變數皆對基金經理人之持股有顯著影響﹐而個股之週轉率﹑工業生

產成長率﹑消費者物價上漲率﹑匯率等變數對經理人持股之影響並不

如預期中顯著。其中﹐個股報酬之標準差對基金經理人持股之影響與

預期之結果相反﹐而二者成顯著之正相關。 

本文以間斷型變數之分析方法檢驗影響經理人持股之重要經濟

因素並解釋其持股行為可謂為基金分析領域中之創舉﹐唯盼本文所採

用之研究方法與研究成果除可彌補現存基金研究之不足外﹐尚能提供

後續研究之參考。最後﹐本文所探討之樣本僅侷限於科技型基金及上

市電子類股﹐雖已掌握其80%以上之持股資料﹐但仍有少數忽略之資

訊﹐或許會因而無法全面性解釋經理人之持股。此外，倘若能以日資

料進行實證分析﹐應能更精確的分析相關經濟因素對經理人持股之影

響效果。 
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