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上海区域碳现价和碳远期价格相关性和收敛性研究 
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（南京林业大学 经济管理学院，江苏 南京 210037） 

【摘 要】：基于对欧洲碳排放权交易市场碳配额现货与远期的发展运行经验和我国碳交易试点运行接近 5年的

客观情况,文章以上海区域 2016—2017 年的交易数据为基础,运用皮尔森相关系数和横截面方差比对碳排放权现货

价格和碳远期价格的相关性和收敛性进行研究,结果表明两者的相关系数和理论相比不是很高,可能与我国碳排放

市场发展不成熟、金融产品并没有普遍推行、种类单调有关,也和碳远期产品距离到期的时间远近、产品的属性以

及远期市场与期货市场存在区别等有关。尽管两者价格在短期内可能存在偏离,但是在长期它们最终会趋于一致,两

者存在收敛性。因此,我国应该尽快推行金融衍生产品,早日建立全国统一排放市场。 
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经济的快速发展往往伴随着环境问题的产生,为了缓解环境污染带来的气候恶化问题,1997 年 12 月,各国在日本京都召开的

联合国气候变化框架公约参加国三次会议上达成共识并签署了《京都议定书》。随后各国为了履行自己的减排责任,纷纷制定相

关政策和采取积极措施来应对,最具代表性的就是欧盟排放权交易市场(EUETS),共分三个阶段进行。第一阶段是2005—2007 年,

为市场的前期准备阶段;第二阶段是 2008—2012 年,为市场正式运行阶段;第三阶段是 2013—2020 年,此阶段为市场的成熟与完

善阶段。经过 13 年的发展与运行,EUETS 形成了一个涉及碳现货、碳期货、碳期权等各种金融产品的金融市场,成为目前全球最

大的碳交易市场。 

而我国虽然不需要承担减排责任,但是作为应对全球气候变化的积极参与者,我国政府正在为逐步建立全国统一碳市场而努

力。2011年,国家发改委出台了相关政策,选择“北京、上海、天津、广东、湖北、深圳、重庆”7个地区作为碳交易试点区域,

根据各试点自身条件,自行推进碳市场建设。从 2013 年开始,深圳首先启动碳排放权交易,随后其他几个省份也相继启动了碳排

放权交易试点。截至2016年 12月 31日,全国 7个交易试点的市场配额总成交量超过3.91亿吨,累计总成交额超过95.16亿元[1]。

我国区域碳交易市场已经运行了近 5 年,各试点区域均形成了自己的碳交易市场体系,但是相对于 EUETS 系统的金融市场属性来

说,我国碳市场还相对不成熟。我国各交易试点市场上的产品还是以碳配额现价产品为主,目前只有上海和湖北两个碳交易试点

推出了碳远期产品。由于上海区域相对于其他几个交易试点来说,碳排放权市场发展相对完善与成熟,因此,本文以上海碳交易试

点为样本来研究碳配额现价和碳远期价格之间的相关性和收敛性,从而为其他交易试点甚至全国碳市场更好地推行碳远期产品

提供初步经验与建议。 

1 文献回顾 

国内外学者已经对碳交易市场进行了大量的研究与分析,主要集中在碳价格的波动性研究、碳价格的影响因素研究、国内外
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碳市场的联动性研究等方面。由于国外市场主要是 EUETS 市场,而 EUETS 市场从建立之初就推出了期货产品,所以对 EUETS 期货

市场的价格发现功能以及 EUA 和 CER之间的关系进行研究具有重要意义。 

对碳价格的波动性研究主要集中在对 EUETS市场第一阶段和第二阶段的研究,即对EUA和 CER价格曲线存在跳跃点或者碳价

格波动结构突变的原因进行分析。Alberola 等[2]认为,2006 年 4 月和 2006 年 10 月这两个结构变化分别是由 2005 年核定减排量

的披露和第二阶段更严格的配额分配导致的;Balietti[3]认为,EUETS市场在第一阶段碳市场价格波动性与市场参与者的交易行为

存在正向且积极的关系,尤其在考虑交易商类型时,这种关系更加显著;Sanin 等[4]研究了 EUETS 市场第二阶段的碳价格短期波动

行为,交易量的急剧增加导致了第一阶段的价格剧烈变动,却对第二阶段的初期没有影响,而宣布履约时对两个阶段的价格波动

均产生了影响;Dutta[5]研究了碳排放市场价格是否存在异常值、时变跳跃点以及分析石油价格风险与碳价格波动的关系,结果表

明碳价格对石油市场价格波动性高度敏感;Zhao等
[6]
根据结构性突变特征研究了中国试点市场的碳价格与煤价、经济情况、温度

以及欧洲市场的碳价格之间的长期协整关系,结果表明中国市场碳价格与这些因素存在着长期的协整关系。国内学者吴振信等[7]

对 EUETS 市场碳价波动的结构性突变特性运用递归 OLS 残差检验和 CUSUM 平方检验,发现序列存在明显的结构突变特征,进一步

研究发现美国次贷危机和欧债危机以及碳排放权配额分配过量等是造成结构突变的主要原因;朱帮助[8]认为,2007 年的巴厘行动

计划、2008年金融危机以及2011 年的欧债危机是碳价格出现结构变化的原因。 

影响碳价格的因素有很多,可以简单地概括为能源价格、经济条件、温度变化和政府政策等几个方面。Convery&Redmond[9]

认为,EUA价格与能源价格有关,而受气候影响不显著;Bunn&Fezzi[10]分析了EUETS市场碳交易价格的影响因素,得出碳价和天然气

价格联合作用对电价存在影响的结论,并且现货价格可以反映能源市场与天气情况,而且与EUETS市场的经济活动有关;Alberola

等[2]研究了 EUETS 市场第一阶段碳排放价格的影响因素,证明了能源价格、天气变动以及三大部门工业活动等因素对 EUA 价格产

生了一定影响;刘维泉和张杰平[11]研究认为,EUETS 第一阶段的期货价格受政策、宏观经济、能源价格和天气情况影响呈现发散趋

势;赵静雯
[12]

运用协整和因果检验,认为碳期货价格与各种能源价格存在协整关系。 

不少学者还对 EUETS 市场 EUA 价格和 CER 价格之间的关系进行了一系列的研究。Kamdem 等[13]对 EUA 市场和 CER 市场关系的

时间频率进行了相关分析,结果表明两个价格是共同变化的,而且投机者、套利者和套期保值者的交易行为对两个市场的关系也

存在累积影响效应;Tang等[14]用CAPM模型分析了EUETS和CDM市场的市场风险,认为CDM市场的系统性风险在第一阶段小于EUETS

市场,而在第二阶段大于 EUETS 市场,但是在高期望收益角度下,EUETS 市场碳价的变化比 CDM 市场不稳定而且存在较高风

险;Nazifi[15]运用时变参数模型研究了 EUA 和 CER 碳价格之间价差影响因素,研究表明两者价差大小受能源价格、TED 利差、黄金

价格、股票指数、金融危机、欧洲次贷危机、第三阶段、信用限制等因素影响。 

目前,大多数文献研究都集中在EUETS市场,对我国碳市场的研究仍然较少,主要还集中在国外碳市场的建立对我国的启示、

我国各试点碳现货价格的影响因素等方面。究其原因,我国还没有建成全国统一的碳市场,相关金融产品还未推出。只有湖北和

上海两个交易试点推出了碳远期产品。本文以上海市场为研究样本,探究碳现货价格和碳远期价格之间的相关性和收敛性,为全

国统一碳市场建立后金融产品的推行提供理论借鉴。 

2 数据选取和描述性统计 

2.1 数据选取 

本文的研究对象是上海碳交易市场的碳价和碳远期价格,故从上海环境能源交易所获取了碳排放权价格和碳远期价格在

2016年 12月 19日到2017年 11月 24日间的每日收盘价,共245个数据,剔除某些交易日不存在价格和现价存在但远期价格不存

在两种情况,最后用剩余的222 个数据进行实证检验。 

此外,为了研究两者之间收敛性随时间的变化受哪些因素影响,本文还包括 2016 年 12 月到 2017 年 11 月期间煤、石油、天
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然气等能源的每日期货价格。其中,煤和石油的价格数据来源于赢顺云交易软件每日公布的煤炭板块的煤炭指数收盘价和燃油板

块的原油指数收盘价,由于目前国内没有天然气期货价格,故采用赢顺云交易软件上外盘板块的天然气指数每日收盘价格。此外,

数据库还包含了上证指数和黄金价格。其中,上证指数来源于赢顺云交易软件公布的每日收盘价,黄金价格来源于上海黄金交易

所每日公布的 Au100g 现货价格。 

为了研究政策和阶段对两者价差之间的影响,本文引入了阶段和政策两个外生变量。由于我国从 2017 年开始全面启动了全

国统一碳市场的建设,故将 2017年 1月 1日以后设为虚拟变量“1”,之前为“0”。上海交易试点分别在 2017 年 1月 11日、2017

年 1月 12 日、2017 年 2月 7日、2017 年 2月 16 日、2017 年 2月 27 日、2017 年 4月 27日、2017 年 5月 8日、2017 年 5月 19

日、2017 年 6月 5日、2017 年 6月 7日、2017 年 6月 30 日、2017 年 8月 22 日、2017 年 10 月 26日、2017 年 11 月 1日、2017

年 11 月 6 日、2017 年 11 月 17 日、2017 年 11 月 23 日等日期发布了关于碳排放价格方面的政策信息。故将这些日期设为虚拟

变量“1”,其余设为“0”。 

图 1 是碳价格和碳远期价格及其价差之间的关系图,从图形上看,两者的价格波动范围均在 20～40 元之间,波动幅度不是很

大,且波动趋势整体上趋于一致,但两者价格的上升和下跌的时间点不一致,碳远期价格上升或下跌的时间点滞后于碳价格,初步

判定两者具有相关性,但相关系数不是很高。根据两者之间的价差曲线可以看出,除了 2017 年 1月份中下旬超过了10元以外,其

余月份一直保持在 10元以内,且在 2017 年 11月份左右趋近于0,可以预判两个价格之间具有收敛性。 

2.2 描述性统计分析 

碳价格与碳远期价格两者的具体描述统计量特征见表 1。表 1 结果表明,两个价格的平均值近似相等,中值碳现价偏大;根据

偏度和峰度可以判断,两个价格都不是正态分布,都是尖顶峰、左偏的特征。 

3 实证分析 

3.1 单位根检验 

在对碳排放权价格和碳远期价格进行相关性和收敛性研究前,本文对两者的平稳性和协整性进行了研究。 

ADF 检验[16]是用来研究序列集成性能的统计检验方法。本文对碳价格和碳远期价格以及它们之间的价差进行水平上和一阶差

分上的单位根检验,检验结果见表 2。表 2支持两个价格序列和价格差序列是一阶单整的结论。所有的序列水平上不平稳,而一阶

差分是平稳的。 

 



 

 4 

图 1碳价格和碳远期价格之间的价差关系 

注:从上往下,第一条线代表碳现价,第二条线代表碳远期价格,第三条线代表前两者的价差。 

表 1碳价格和碳远期价格的描述统计特征 

变量 平均值 中值 最大值 最小值 标准差 偏度 峰度 

碳价 33.18 34.60 39.50 21.50 4.59 -0.48 2.01 

碳远期价格 33.45 33.97 41.10 19.40 5.90 -0.26 1.73 

 

表 2单位根检验 

检验值 
Varianceinlevel Varianceindifference 

碳价 碳远期价格 价差 碳价 碳远期价格 价差 

ADF -0.027 -0.01 -0.031 -0.93*** -1.04 -0.96 

 

注:上角标***表示在 1%的水平下统计结果显著。 

3.2Johansen 协整检验 

Granger[17]、Engle & Granger[18]指出,两个时间序列不平稳不代表它们共有的随机趋势也是不平稳的。因此,为了检验碳价

格和碳远期价格的共同趋势是否具有平稳性,本文采用 Johansen[19-20]的极大似然估计方法对两个序列的协整性进行检验,结果见

表 3。表 3结果表明,在碳价格和碳远期价格之间存在协整性。 

表 3 Johansen协整检验 

零假设 检验值 P值 
Critical value 

/95% 

r=0 133.27 0.00 29.80 

r=1 42.72 0.00 15.49 

 

注:r 代表系统的协整阶数。 

3.3 相关性检验 

在检验碳现货价格和碳远期价格之间的相关性方面,本文采用皮尔森相关系数检验。皮尔森相关系数是一种线性相关系数,

用来描述两个统计变量之间的相关程度,通常用 r表示,具体计算公式如下: 
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r 的取值在-1～1之间。若 r大于 0则表示正相关,小于 0为负相关,等于 0则不相关。r的绝对值大于 0.7则表示高度相关,

在 0.4～0.7 之间为中度相关,在 0.1～0.4之间相关程度低。本文用 Eviews6.0对碳排放权价格和碳远期价格之间的皮尔森相关

系数进行检验,结果显示两者的相关系数为0.66,表明两者正相关,绝对值在0.4～0.7的范围内,故相关程度为中度相关。理论上,

金融期货的价格和现货价格应该是高度相关的,李军和韩清萍[21]在研究钢材远期合约和现货价格之间的关系时发现,两者的相关

系数高达 0.9032,接近于 1。张坤和赵玉[22]研究铀的远期价格和现货价格之间的相关系数为 0.9491,也接近于 1。孙志红和王亚

青
[23]
、杨军战

[24]
、王丹和程玲

[25]
分别研究了农产品市场、黄金市场、EUETS 市场碳配额等现货价格与期货价格之间的相关性,发

现相关系数都很高。但本文中的碳价和碳远期价格相对较低,究其原因,可能是我国碳排放权交易市场运行时间不长,金融产品相

对较少,而上海的碳远期产品从 2016 年 12月 19 日进入市场到2017 年 11 月 24日还不到一年时间,发展不是很成熟,相关政策制

度不是很完善,而且碳远期价格和期货价格还是有所区别,因为分别检索“远期价格和现货价格之间的关系”和“期货价格与现

货价格之间的关系”时,发现后者研究的文献相对较多,可能远期市场相对于现货市场还不是很规范,所以,两者整体相关程度不

是很高。也有可能与距离到期时间的远近有关,越接近到期时间,两者相关程度越高;反之,则越低。甚至也和产品的属性有关,不

同的产品,其现货价格和远期价格之间的关系不一样。 

3.4 收敛检验 

基于上述平稳检验和协整检验结果,两个序列不平稳并不能说明两个序列不收敛。故本文接下来采用基于 Phillips&Sul[26]

建立的面板分析技术来对两个价格序列之间的收敛强度进行检验。 

协整和收敛是两个不同的概念,两者应该互为补充[27]。在之前的协整检验中,考虑的是两个序列的差分,而在这里的收敛检验

需要价格具有协整性,并且以(1,-1)的协整向量形式有着共同的趋势。Hall 等[27]认为协整方法有一个隐含假设:变量间的结构关

系长期是稳定的。这也就意味着在短期内协整检验不能发现价格收敛。由于收敛是一个缓慢、长期的过程,依赖于固定结构关系

建设的检验就很有可能拒绝序列的协整性和收敛性[28-29]。因此,与 Mizrach[30]的研究不同,Phillips&Sul[26]从一些新角度进一步研

究,开发了收敛回归检验来研究价格收敛强度。他们提出了一种半参数机制来对经济过渡性质进行研究,这种方法从横截面方差

比而不是差分角度来检验两个价格序列在一个相对长期均衡的时间段里是否收敛。根据他们的方法,价格序列可以被分解为: 

 

式中:git代表系统的部分,ait代表短暂变量。 

为了将共同成分从特殊组件中分离出来,式(2)可以被写为: 

 

式中:μt是共同的成分,δit是时变因子载荷系数。因此,两个时间序列的差分可以写成:Pit-Pjt=(δit-δjt)μt。协整性假设当

i≠j时,Pit和Pjt的方差存在长期均衡关系,而且某个共同成分μt是一阶单整的。如果δit=δi,则 Pit和Pjt以协整向量(-δi,δj)

的形式协整。在这种情况下,协整就仅仅表示随时间平行进化的一种形式,并不代表收敛。Phillips&Sul[26]认为,如果 μt 是单位

根非平稳的,而且δit≠δjt,那么即使δit和δjt收敛于δ,但是如果δit的收敛速度小于μt的发散速度,Pit和Pjt也不可能协整,
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也就是说,残值(δit-δjt)μt具有非平稳性质。因此,协整检验不可以作为最终协整性和收敛性的指示器。 

他们建议通过一种回归检验来验证两个序列的收敛性。该收敛检验的原假设 H0:δi=δ,且α≥0。 

备择假设 H1:δi≠δ(对所有 i都成立)或者α<0。 

一般情况下,可以用一些非参数形式来研究序列的收敛性。本文用价格序列的横截面方差比来检验收敛性。 

第一步,写出价格序列的横截面均值: 

 

由式(3)可知,价格收敛性可以由δit来体现,即式(4)可以写成下式: 

 

因此,当δit收敛于δ时,hit收敛于单位1,所以长期而言,式 收敛于 0,即当 t→∞,则 Ht→0。 

第二步,计算横截面方差比H1/Ht。根据 Phillips&Sul[26]的研究,我们应用单侧回归系数检验,具体回归方程如下: 

 

式中:L(t)=log(t+1),logt 的固定系数 是上述原假设 H0中α的估计值。[rT]是 rT 的整数部分,一般来说,r推荐

取 0.3。 

根据上述内容,碳价格和碳远期价格收敛检验结果如下: 

 

括号里的参数代表 t值。根据式(7), ,而 ,也就是说α>0。根据上述原假设α>0,则碳价格和碳远期

价格具有收敛性。这个结果符合理论知识,也和之前的研究结论一致。王丹和程玲[25]在研究欧洲碳排放权市场碳配额现货价格和

远期价格时发现,期货价格和现货价格之间存在长期均衡关系,尽管短期会出现偏离的情况,但是在长期会趋于均衡收敛的结果。 
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虽然两者最终收敛,但是为了研究两者收敛随时间的变化关系受哪些因素影响,本文在 Nazifi[15]的基础上,进一步用时变参

数模型进行验证。 

3.5 时变参数模型 

表 4的格兰杰因果检验表明了碳价格和碳远期价格两者互为因果关系,因此,本文将碳远期价格表示为碳价格的百分比,用状

态空间方程构造时变参数模型来探究两者收敛程度的影响因素。 

表 4格兰杰因果检验 

零假设 F统计值 P值 

碳价格不是碳远期价格的格兰杰原因 1.41 0.00 

碳远期价格表示碳价格的格兰杰原因 2.89 0.00 

 

根据表 4,现价市场和远期市场的价格关系可以用时变参数定义为: 

 

式中:Pjt是远期市场j的价格(碳远期价格);Pit是现价市场i的价格(碳价格);αijt表示相关交易成本;εt表示有着零和协方

差阵 Ht的随机误差项;β表示碳价格和碳远期价格的收敛程度大小,β越大,代表两者收敛程度越大,反之则越小。 

根据 King&Cuc[29]的研究,式(8)可以用状态空间方程来表示,具体如下: 

 

式中: 也是具有零和协方差阵 Rt的误差项,且εt和ξt两者相互独立。方程(9)

和(10)合起来就是状态空间方程,分别是测量方程和状态方程。αijt 和 βijt 是方程的两个状态变量。一般而言,状态变量不能直

接观察到,所以用卡尔曼滤波对其进行估计,即运用可观察到的两个时间序列变量(Pjt,Pit),在一些假设条件下来计算每一时间段

最优的时变参数。卡尔曼滤波分为两个步骤来计算状态变量的最优估计。第一步,用状态方程根据 t-1时刻的信息来计算πt,然

后将预测的价值代到测量方程来估计 Pjt;第二步,当 t时刻的信息可得时,根据 t时刻的信息来估计状态变量和它们的协方差。 

为了研究各影响因素对两个价格序列收敛程度的影响,即对 β 的影响,本文主要选取了煤、石油和天然气等能源因素,经济

因素用上证指数来表示,再加上黄金、政策和阶段等因素,因此,可以将式(9)和式(10)改造为: 
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式中:Pt
yuanqi、Pt

xianjia、Pt
coal、Pt

oil、Pt
gas、Pt

zhishu、Pt
gold、phaset、zhengcet分别是碳远期价格、碳现货价格、煤炭价格、石油价

格、上证指数、黄金价格、虚拟变量阶段和政策;ρ为相应的系数;at和βt是状态变量;εt、ψt、θt是误差项,且相互独立。 

在每个时间段参数 βt的最优时变估计结果如图 2 所示。从图 2 可以看出,βt随着时间的推移,值越接近于 1,说明两个价格

序列越收敛,这与上述研究结果一致。但是在短期,两者之间相差较大,表明虽然在短期两者之间出现了短暂偏离的现象,但是最

终两者会趋于收敛。 

 

图 2时变参数βt曲线 

根据式(11)、(12)、(13),我们运用 Eviews 软件对β值进行回归估计,结果如表 5所示。从表 5可以看出,煤、上证指数以

及政策因素对 β 值的影响是正向的,即促进两个价格序列的收敛程度,但是煤和政策对其影响程度较小;而石油、天然气、黄金

价格和阶段等因素对β值的影响是负向的,影响程度也较小。 

4 结论与启示 

通过对上海环境能源交易所 2016 年 12 月至 2017 年 11 月的碳现货和碳远期价格之间的相关性和收敛性研究,可以得到以下

结论: 

表 5卡尔曼滤波估计 

变量 系数 

煤 0.000840*** 

石油 -0.000108*** 

天然气 -0.026632** 

上证指数 3.370000* 

黄金 -0.000495 

政策 0.007809* 

阶段 -0.039060*** 

a 值 5.165419 

β值 2.958628 

R 0.908213 

P 值 0.000000 
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注:上角标*、**、***分别表示结果在 10%、5%、1%的水平下显著。 

第一,两者相关系数为 0.66,为中度相关,还未达到理论上高度相关的结果,和前人研究高达 1 的结果有些出入,究其原因,可

能与产品距离到期时间的远近、产品的属性、远期市场不如期货市场那么正式规范等因素有关,也有可能因为我国碳市场发展还

不是很成熟,远期产品才推行不到一年的时间,而且我国碳排放市场目前只存在碳远期这么一种金融产品,只有上海和湖北两个

交易试点推出了远期产品。因此,建议中国加快金融产品的研发与推行,为建立全国统一的碳交易市场的目标而努力。欧盟碳市

场从成立之初就存在期货与期权等金融衍生产品,并且发展得非常好,期货的价格发现功能也发挥出来了。因此,我国也应该尽快

研究并且推行,虽然在刚开始可能由于各试点地区之间的情况有差异,但我们可以先在一两个城市进行小范围的试点,后期在全

国推行时,考虑各地区自身发展条件等差异再相应进行修改。 

第二,上海区域的碳现货价格和远期价格存在收敛性,与理论研究结果一致,说明上海区域的远期价格和现货价格尽管在短

期中可能会出现偏离,但是从长期来看,两者最终会趋于收敛,表明两者之间存在长期均衡的关系。而且煤、上证指数和政策因素

对两者之间价格有促进收敛的作用,这也为我国建立全国统一市场、推行期货和期权等金融衍生产品提供了依据,奠定了基础,指

明了方向,也间接表明我国在这样的基础上,后期推行金融产品相对来说也较容易。 

虽然我国的碳排放权交易市场相对于欧洲来说还不成熟,但是有了国外的借鉴以及各试点区域 5 年以来的运行经验,我们可

以取长补短,认真总结,尽快推行碳金融衍生产品,加快全国统一市场的建设。 
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