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一、 引言

作为助推小康社会顺利建成的决定性成就之一，
中国 “脱贫攻坚战役” 的胜利， 不仅是中华民族通

过艰苦奋斗战胜绝对贫困的重要里程碑， 也是全球人

类减贫事业的一个实质性发展。 在中央大力实施

“精准扶贫” “乡村振兴” “城乡融合发展” 等惠农

性政策的协同效力， 以及地方各级政府和辖区居民

的共同努力之下， 现行标准下农村贫困人口全部脱

贫， 贫困县村全部摘帽出列， 区域性整体贫困问题

得到切实解决， 城乡居民收入差距也因此保持着继

续缩小的趋势。 尽管如此， 当前我国城乡居民的收

入差距依然不容乐观， 成为城乡区域发展和居民收

入分配的主要突出矛盾。 国家统计局的公开数据资

料显示， 衡量中国城乡居民收入差距的基尼系数自

２００８ 年开始达到 ０􀆰 ４９ 后， 虽然整体上呈现逐年下

降的态势， 但截至 ２０２０ 年还是始终处在国际警戒

线 ０􀆰 ４ 之上。 毫无疑问， 城乡居民收入差距过大折

射出来的社会不平等问题， 既反映出中国经济社会

发展不平衡不充分的客观现实， 又绝非是高质量发

展道路的应有之义。 为此， 国家 “十四五” 规划纲

要不但把 “居民收入增长和经济增长基本同步， 分

配结构明显改善” 当作提升民生福祉水平的主要基

础， 而且将 “城乡区域发展差距和居民生活水平差

距显著缩小” 纳入 ２０３５ 年基本实现社会主义现代

化的远景目标。
理论上， 居民收入分配经过国家财税机制的合理

调节， 可以防范社会贫富过度悬殊引起的动荡危机。
财政体制框架则是一国财税机制具体设计的重要基

础， 理应也能有效调节当地居民收入差距。 当财政

体制以有限分权为框架特征， 纵向层级政府实际肩

负着不对称财政收支权责， 则会出现财政纵向失衡

现象 （Ｅｙｒａｕｄ和 Ｌｕｓｉｎｙａｎ， ２０１３ ［１］）。 正是由于财政

纵向失衡直接源自财政分权体制， 所以现有关于财政

纵向失衡与城乡居民收入差距之间的主题探讨， 可追

溯至财政分权对居民收入分配的作用分析。 第一代分

权理论指出， 被赋予财政权利的地方政府在配置地区

公共资源方面要比中央更为有效， 却缺乏调节辖区居

民收入再分配的深度能力 （Ｏａｔｅｓ， １９７２［２］ ）。 就财政

分权改革进程来看， 中央对地方政府下放财政收支权

利的政策举措也并非出于解决地区不平等问题的改革

目 的 （ Ｐａｎｉｚｚａ， １９９９［３］； Ｂｏｄｍａｎ 和 Ｈｏｄｇｅ，

２０１０［４］）。 但根据 Ｑｉａｎ 和 Ｗｅｉｎｇａｓｔ （１９９７） ［５］等为代

表提出的第二代财政分权理论， 分权财政体制下地方

政府会围绕中央下达的硬性考核指标， 通过攀比任务

完成结果来谋求横向竞争靠前名次。 换句话说， 倘

若中央将解决地区收入不平等问题作为财政分权的

附属激励， 地方政府凭借信息优势制定包括收入分

配在内的政策效力就有可能优于中央的 “一刀切”
政 策 （ Ｇｉｌ 等， ２００４［６］； Ｒｏｄｒｉｇｕｅｚ 和 Ｅｚｃｕｒｒａ，
２０１０［７］； Ｓｈｋａｒｌｅｔ 等， ２０１９［８］ ）。 Ｓａｎｏｇｏ （２０１９） ［９］甚
至直接认为， 扩大地方政府在财政收入方面的自主权

限有利于减少地区贫困。
与此同时， 有关中国财政体制分权特征影响城

乡居民收入差距的研究同样没有定论。 一些文献分

析结果表明， 中国财政分权某种程度上可以缩小城

乡居民收入差距 （关海玲等， ２０１９［１０］； 胡佳和杨运

忠， ２０１９［１１］； Ｃｈｅｎ 等， ２０２０［１２］ ）。 陶然和刘明兴

（２００７） ［１３］明确指出地方政府财政开支需求主要依靠

当地税收收入满足时， 通常更能平抑城乡收入差距。
这实际上是强调财政收入分权对城乡居民收入差距具

有正向的影响作用。 也有研究主要从财政支出分权的

角度出发， 得出民生性财政支出权力越大的地方政府

往往越能缩小城乡收入差距的结论 （陈工和何鹏飞，
２０１６［１４］）。 储德银等 （２０１７） ［１５］则通过预算内外双重

维度探讨了中国财政收支分权对城乡居民收入不平等

的作用， 并认为预算内外的收支分权对城乡居民收入

不平等的影响效应具有明显的差异性。
不难看出， 上述理论研究观点均为进一步识别财

政纵向失衡对城乡居民收入差距的影响作用提供了必

要的理论基础， 但相关结论仍存在不小的学术争议，
难以深入回应诸如城乡居民收入差距是否受财政纵向

失衡的影响、 具体影响到底如何等问题。 更重要的

是， 鲜有研究注意到财政纵向失衡可以较为准确地

反映财政收支分权的非对称性问题， 比单纯的财政

分权指标更能刻画中国式财政体制分权特征， 从而

可以厘清中国财政体制优化与合理缩小城乡居民收

入差距的确切逻辑关系。 基于此， 本文结合中国制

度背景， 从理论分析和实证检验两方面入手， 尝试

系统探讨财政纵向失衡对城乡居民收入差距作用机

制和影响效应。
本文主要通过如下改进， 探讨财政纵向失衡对城

乡居民收入差距的影响作用， 力求输出可能的边际学

术贡献： 一是研究视角上， 将财政纵向失衡与城乡居
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民收入差距纳入同一个理论分析框架， 系统诠释了财

政纵向失衡对城乡居民收入差距的作用机理。 二是研

究策略上， 通过采用多元计量分析方法， 不但实证检

验了财政纵向失衡对城乡居民收入差距的线性影响效

应， 而且考察了财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

非线性影响效应。 三是研究结论上， 分析得到中国当

前的财政纵向失衡整体上会对城乡居民收入差距起到

恶化效应， 但该效应会受到区域异质性和城镇化水平

的干扰， 从而为之后相关主题的理论研究提供新的

方向。

二、 理论分析与研究假设

１９９４年正式实施以 “上移财权” 和 “下沉事

权” 并行的分税制改革以来， 央地政府的财、 事权

责划分一直存有不匹配和不协调的事实。 与中央拥有

强势的财政能力不同， 地方政府只能凭借少量财权来

履行绝大部分事权， 呈现出 “财力小马” 拉 “支出

大车” 的地方财政自主运行疲态， 并成为中国式财

政纵向失衡的典型特征。 虽然地方政府进行财政自主

过程的 “最终落脚点” 是制定支出决策并向社会公

众输出公共产品或服务， 但地方政府在 “理性” 出

台财政支出方案的 “起初参考系” 则不只是自身的

财力状况， 还包括中央对地方政府的业绩考核要求，
以及各个支出项目预计产生的财政收益回报 （刘树

鑫， ２０２１［１６］）。 受政治激励和财政激励的双重作用，
地方政府及其执政者会努力将财政资金投向经济回报

率高、 政绩显示性强的支出项目， 以最大化呈现地方

治理绩效和维持地方财政能力的决策目标。 而财政纵

向失衡程度的加深属于一种源自财政有限分权体制的

外生负向冲击， 不但会对地方政府的预算平衡产生趋

紧约束 （Ｍｏｌｉｎａ 和 Ｍａｒｔíｎｅｚ， ２０１８［１７］； Ｋｏｌｅｙ 和 Ｍａｎ⁃
ｄａｌ， ２０１９［１８］）， 而且会给地方财政可持续性造成消

极影响 （杜彤伟等， ２０１９［１９］）， 从而左右地方政府在

使用财政资金过程中的支出安排。
对于城乡居民收入差距这一治理问题， 当中央没

有明确对应的量化考核指标， 以及要求地方代表官员

签署相关责任状时， 地方政府诉诸财政来缩小城乡居

民收入差距的直接决策成效往往很难形成突出的显示

性政绩。 同时， 虽然地方公共产品供给问题和居民收

入差距扩大都因 “市场失灵” 而需要拥有信息优势

的地方政府及时介入并采取财税举措给予治理， 但由

于分税制下地方政府缺乏 “实质税权”， 所以各地城

乡区域公共产品供给、 城乡居民收入差距的解决途径

主要依赖于地方财政支出决策。 由此可知， 地方政府

纵然无法利用税收累进效应来调节城乡居民收入差

距， 却可以通过调整财政支出决策优化城乡公共产品

供给， 以带动城乡区域共同发展来合理缩小城乡居民

收入差距。 然而， 中国长时期以来的工业化建设极大

推动了城市化进程， 加速资本、 劳动力等要素往中心

城市集聚， 客观上为地方政府带来了较为充实的税

基。 相比之下， 在诸如市场结构、 产业结构、 行业结

构等方面， 农村则始终处于明显劣势。 地方政府为谋

求更多税收分成利益， 其财政支出决策自然难免附有

明显的城市偏向。 这也容易造成缩小城乡居民收入差

距的支出项目在地方政府各项支出的优先次序方面通

常相对靠后。
那么， 中国式财政纵向失衡影响城乡居民收入差

距的作用机制具体如何？ 首先， 财政纵向失衡造成的

地方财政自给压力会直接降低地方政府统筹城乡协调

发展的能力， 进而不利于缩小城乡居民的收入差距。
日渐加剧的财政纵向失衡对地方政府的财政自给能力

会产生削弱作用， 致使地方政府凭借相对有限的财力

只能疲于应对城乡居民各种刚性公共需求， 却少有余

力来减小城乡公共产品供给配置的二元差异， 甚至还

可能致使农村出现 “集资摊派” 等违规收费乱象，
加重农民负担， 无法进一步实现城乡公平的政策目

标。 其次， 财政纵向失衡还会强化地方政府支出政策

的城市偏向， 扩大城乡居民收入差距。 中央对地方政

府的考核重心无论是单纯强调 ＧＤＰ 水平， 还是兼顾

经济增长和民生质量， 财政纵向失衡仍会一定程度地

抑制地方政府提供福利性公共产品的意愿， 抬高地方

政府增加生产性公共产品的热情 （储德银和邵娇，
２０１８［２０］； 李永友和王超， ２０２０［２１］ ）， 而关键在于，
地方政府在城市增加若干单位生产性公共产品所能迅

速产生的短期经济效益、 税收收益以及其他显示性绩

效， 通常会明显优于把等量生产性公共产品提供给农

村， 因而财政纵向失衡在扭曲地方政府支出行为时会

加重城乡公共产品供给配置的二元差异。 即财政纵向

失衡助长地方政府的城市支出偏向， 会加剧城乡居民

收入差距。 因此， 本文提出假设 １：
Ｈ１： 财政纵向失衡程度的加深， 会恶化城乡居

民之间的收入差距。
长期以来， 中国各个区域的经济基础明显存在差

距， 东部地区要好于中部和西部地区。 鉴于规模经济

５
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产量是先天禀赋与后天投入互补形成的产出结果， 不

同区域的地方政府即使是增加同样数量的生产性支

出， 却未必可以产生相同规模的经济增长。 当辖区经

济基础明显落后， 地方政府仍与其他地方政府采取相

同的支出策略， 集中财政资源向城市建设领域倾斜，
在最终的经济增长排名中显然很难获得靠前位次。 地

方政府对有限财力的重点安排更可能转向政绩显示性

较强或其他行政开支项目， 从而减弱财政纵向失衡

对地方政府城市支出偏向的影响。 同时， 采用 “因
素法” 作为分配依据的一般性转移支付不仅有利于

经济基础较差的地方政府获得更大的支付比例， 而

且可以对当地政府面临的财政纵向失衡起到部分校

正作用 （储德银和迟淑娴， ２０１８［２２］ ）。 因此， 本文

提出假设 ２：

①　 由于篇幅有限， 这里省去基尼系数和泰尔指数等计算过程， 感兴趣的读者可参考 Ｋａｋｗａｎｉ （１９８０） ［２３］ 、 Ｋａｋｗａｎｉ 和 Ｓｏｎ （２００５） ［２４］ 、 田卫民

（２０１２） ［２５］ 、 Ｔｈｅｉｌ （１９６７） ［２６］相关文献。

Ｈ２： 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的恶化

效应会存在区域异质性。
地方政府不管是把统筹城乡协调发展的能力转化

为治理成效， 抑或是将财政政策的城市偏向付诸行

动， 无疑都离不开地方财政的具体安排。 可以说， 财

政纵向失衡对城乡居民收入差距的传导路径主要通过

地方政府财政行为的政策效应给予实现。 只有当

“财政纵向失衡→地方政府财政行为→城乡居民收

入差距” 的机制链条成立， 财政纵向失衡对城乡居

民收入差距的影响效应才可能显著存在。 中国于

２００６ 年废除农业税后， 实际上并不存在能够直接调

节城乡居民收入差距的税收政策。 财政纵向失衡对

城乡居民收入差距的作用机制能否顺利运转的关键

则落到， 由财政纵向失衡引致的地方政府支出行

为， 所左右城乡公共产品供给配置的二元差异会如

何影响城乡居民收入差距。 而城镇化进程会推动农

村居民向城市流动， 加速农村劳动力向第二、 三产

业转移， 使越来越多农村居民和农村劳动力实际上

也能逐渐享用到部分城市公共产品和服务， 并获得

更高工资水平的就业机会。 当城镇化水平达到一定

程度时， 农村劳动力的 “入城谋生” 还会显著直接

挤占城市劳动力的公共资源和就业机会， 进而对城

乡居民收入差距产生影响。 这意味着， 当城镇化进程

达到一定水平， 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

影响效应可能呈现结构突变的特征。 因此， 本文提

出假设 ３：
Ｈ３： 由于城镇化进程的持续推进， 财政纵向失

衡对城乡居民收入差距还具有非线性的影响效应。

三、 计量模型设定、 变量描述与数据来源

（一） 计量模型设定

为验证财政纵向失衡对城乡居民收入差距的实际

影响作用， 本文构建如下线性计量模型进行回归

分析：

Ｉｎｃｏｍｅ∗ｉｔ ＝β０＋β１Ｖｆｉｉｔ＋βｎＸ ｉｔ＋ｕｉ＋ϑｔ＋εｉｔ （１）

其中， ｉ 表示中国各省份， ｔ 表示年份， Ｉｎｃｏｍｅ∗ｉｔ
表示 ｉ 省份在 ｔ 年的城乡居民收入差距情况， Ｖｆｉｉｔ表
示 ｉ 省份政府在 ｔ 年的财政纵向失衡程度， Ｘ ｉｔ表示一

组相关的控制变量， ｕｉ 表示个体的固定效应， ϑｔ 表

示时间效应， εｉｔ为随机扰动项， β０ 为常数项， β０、 β１
和 βｎ 为待估计参数或参数向量。

（二） 变量描述

１􀆰 被解释变量： 城乡居民收入差距 （ Ｉｎｃｏｍｅ∗ｉｔ ）。

纵观已有研究， 衡量城乡居民收入差距的指标主

要有城乡居民收入比、 基尼系数以及泰尔指数， 但通

常很少对这三种指标进行必要的比较， 造成变量选取

似有主观随意之嫌。 据此， 这里设城镇为 ｊ， 农村为

ｋ， 设 Ｉ ｊ 为城镇居民人均可支配收入， Ｉｋ 为农村居民

人均可支配收入， Ｐ ｊ 为城镇人口规模， Ｐｋ 为农村人

口规模， 参考 Ｋａｋｗａｎｉ （１９８０） ［２３］、 Ｋａｋｗａｎｉ 和 Ｓｏｎ
（２００５） ［２４］、 田卫民 （２０１２） ［２５］的思路计算出反映城

乡居民收入差距的基尼系数， 参考 Ｔｈｅｉｌ （１９６７） ［２６］

的做法计算出相应的泰尔指数， 以及计算出城乡居民

收入比。 其次， 再把样本期内各地城乡居民收入差距

的基尼系数、 泰尔指数①、 居民收入比分别取算术

平均值， 以考察样本观察对象的大致截面特征。 从

图 １ 可以看出， 虽然各地城乡居民收入比均值＞基
尼系数均值＞泰尔指数均值， 但不管采用何种指标

均值， 各地之间形成的相对高低态势基本一致。 考

虑到基尼系数是国际衡量收入不平等的通用做法，
能直观反映地区的城乡居民收入差距状况， 本文选

择将城乡居民收入差距基尼系数作为基准回归模型

的被解释变量。

６
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图 １　 中国各地城乡居民收入差距的不同指标均值对比

　 　 ２􀆰 核心解释变量： 财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１）。
本文参考 Ｅｙｒａｕｄ和 Ｌｕｓｉｎｙａｎ （２０１３） ［１］的处理方

法， 设政府组织得到的财政收入为 Ｒ， 财政支出为

Ｅ， 人口数量规模为 Ｐ， 同时记 ｋ 为全国， ｃ 为中央，
ｌ 为地方， 通过式 （２） 至 （４） 分别计算出财政收入

分权 （ＦＲ）、 财政支出分权 （ＦＥ） 以及地方政府的

财政赤字率 Ｂ， 再依据式 （５） 计算出中国各省份的

财政纵向失衡指标 （Ｖｆｉ１）。

ＦＥ＝（Ｅ ｌ ／ Ｐ ｌ） ／ （Ｅｃ ／ Ｐｋ＋Ｅ ｌ ／ Ｐ ｌ） （２）
ＦＲ＝（Ｒ ｌ ／ Ｐ ｌ） ／ （Ｒｃ ／ Ｐｋ＋Ｒ ｌ ／ Ｐ ｌ） （３）
Ｂ＝（Ｅ ｌ－Ｒ ｌ） ／ Ｅ ｌ （４）
Ｖｆｉ１＝ １－（ＦＲ ／ ＦＥ）×（１－Ｂ） （５）

同时， 这里还借鉴储德银和邵娇 （２０１８） ［２０］、 刘树鑫

和杨森平 （２０２１） ［２７］的思路， 采用式 （６） 的计算结

果表征另一种口径的财政纵向失衡程度 （Ｖｆｉ２）， 以

便计量模型的稳健性检验。 财政纵向失衡变量中的政

府财政收支数据均采用 《中国财政年鉴》 中一般公

共预算财政收支决算数。

Ｖｆｉ２＝ １－（Ｒ ／ Ｅ） （６）

３􀆰 控制变量。
（１） 转移支付 （Ｆｉｓ＿ｔｒ）， 直接采用中央对地方

政府实施财政转移支付的补助规模除以该地区总人口

数量， 并对其作对数处理 （以 ２００７ 年作为基期）。
（２） 政府支出冲动 （Ｅｘ＿ｐｌ）， 采用各个地方政府的财

政预算支出偏离度进行表征。 其中， 财政预算支出偏

离度为地方政府财政决算支出与财政预算支出之差除

以财政预算支出的结果。 （３） 金融发展规模 （Ｆｉｎａ），
借鉴孙永强和巫和懋 （２０１２） ［２８］的做法， 采用各地金

融机构的存贷款余额除以地区生产总值的结果进行表

征。 （４） 城镇化 （Ｃｉｔ）， 采用各地非农人口数量规

模与当地总人口数量规模之比进行表征。 （５） 城乡

产业生产率差距 （ Ｓｔｒ＿ ｅｃｏ）， 借鉴钞小静和沈坤荣

（２０１４） ［２９］的做法， 采用第一产业比较劳动生产率与第

二、 三产业比较劳动生产率的比值进行表征。 （６） 税

收结构 （Ｓｔｒ＿ｔａｘ）， 采用各地政府的个人所得税、 企

业所得税和房产税三种主要直接税收入之和占地方税

收总收入的比重进行表征。
（三） 数据说明

本文所选变量的数据来源于 《中国统计年鉴》
《中国财政年鉴》 《中国税务年鉴》、 各省历年统计年

鉴、 国家统计局数据库、 国研网数据库以及前瞻网数

据库。 在样本观测上， 鉴于数据的可得性和质量情

况， 除了剔除掉香港、 澳门和台湾之外， 还除去数据

质量较差的西藏， 并把中国其他 ３０ 个省份作为观测

对象。 在数据样本期上， 一是囿于各变量数据的可得

性和可比性， 把样本观测起始时间定为 ２００７ 年； 二

是顾及 ２０１７年后中美贸易摩擦、 新冠肺炎疫情暴发

等意外因素导致个别变量的原始数据缺失或出现大小

异常的情况， 遂从排除异常值失真干扰的目的出发，
将样本观测终止时间定为 ２０１７ 年。 主要变量的描述

性统计见表 １。

表 １ 描述性统计结果

变量 观测量 平均值 标准差 最小值 最大值

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ ３３０ ０􀆰 ４６７ ８ ０􀆰 ０６８ ２ ０􀆰 ２９７ ０ ０􀆰 ６３６ ２

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｔｈ ３３０ ０􀆰 ０６２ ０ ０􀆰 ０６６ ４ ０􀆰 ０００ １ ０􀆰 ８００ ４

７
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续前表

变量 观测量 平均值 标准差 最小值 最大值

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｓｒｂ ３３０ ２􀆰 ８２４ ８ ０􀆰 ５２７ ０ １􀆰 ８４５ １ ４􀆰 ４９８ ０

Ｖｆｉ１ ３３０ ０􀆰 ７１３ ９ ０􀆰 １８４ ４ ０􀆰 １８７ ５ ０􀆰 ９４２ ２

Ｖｆｉ２ ３３０ ０􀆰 ４８１ ９ ０􀆰 １９９ ５ ０􀆰 ０４９ １ ０􀆰 ８５１ ７

Ｆｉｓ＿ｔｒ ３３０ ９􀆰 ２８３ ５ ０􀆰 １２９ １ ９􀆰 ２０５ ５ １１􀆰 ５６０ ３

Ｅｘ＿ｐｌ ３３０ ０􀆰 ０９１ ８ ０􀆰 ０５４ １ ０􀆰 ０１０ ７ ０􀆰 ２８１ ３

Ｆｉｎａ ３３０ ２􀆰 ８８３ ４ １􀆰 １２２ ９ １􀆰 ２８８ ２ ８􀆰 １３１ ０

Ｃｉｔ ３３０ ０􀆰 ５４０ ４ ０􀆰 １３４ ７ ０􀆰 ２８２ ４ ０􀆰 ８９６ １

Ｓｔｒ＿ｅｃｏ ３３０ ０􀆰 １９４ ８ ０􀆰 ０７１ ８ ０􀆰 ０６３ ９ ０􀆰 ４３７ ５

Ｓｔｒ＿ｔａｘ ３３０ ０􀆰 ２２９ ５ ０􀆰 １４６ ５ ０􀆰 １４３ ２ ２􀆰 ６７５ ０

四、 实证分析

（一） 基准回归策略与结果分析

依据豪斯曼检验 （ ｐ ＝ ０􀆰 ００１ ０）、 似然比检验

（ｐ＝ ０􀆰 ０００ ０） 和 Ｆ 检验 （ｐ ＝ ０􀆰 ０００ ０） 的检验结果，
本文选择面板数据固定效应模型进行估计。 基准回归

策略是在控制时间效应和地区效应的基础上， 先将核

心解释变量财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 单独对城乡居民收

入差距 （ Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ） 进行回归， 再逐步引入必要的控

制变量， 进一步考察财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数的变

化情况。 回归结果见表 ２。 具体来看， 模型 （１） 财

政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数为 ０􀆰 ２６５ ３， 显著为正， 表

明财政纵向失衡程度的变动会正向引起城乡居民收入

差距的变化。 模型 （２） 至模型 （７） 的结果也均显

示， 财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数在基准模型引入各个

控制变量的过程中始终保持为正， 说明现阶段下中国

财政纵向失衡程度的加深， 确实会导致城乡居民收入

差距的进一步扩大。 事实上， 中国地方政府的财政纵

向失衡程度已长时间处在较高水平， 地方财政自给矛

盾日益突显 （刘树鑫和杨森平， ２０２１［２７］）， 制约着地方

政府统筹城乡协调发展、 合理缩小城乡居民收入差距

的能力。 而中央为提高财政运行效率所开展的， 诸如

全面取消预算外收入、 强制各级财政实行全口径预

算、 严控地方债务规模以及加大财政责任审计力度等

一系列整顿财政纪律举措， 也对地方政府的财政汲取

能力造成负面冲击。 诚然， 分税制下地方政府凭借不

完全税权汲取有限财力来承担 “易上难返” 的刚性

支出责任已是压力日显， 财政纵向失衡程度的不断恶

化显然会加重这一地方财政疲态， 降低地方政府主动

缩小城乡居民收入差距的意愿。 其次， 财政纵向失衡

引致的地方财政自给压力， 会强化地方财政支出结构

的城市偏向， 扩大城乡居民收入差距。 地方政府为缓

解财政自给压力而主动采取财税政策的落脚点必然回

归到 “收” 与 “支” 两个层面。 当前者的操作空间

受到压缩时， 后者则顺理成章作为地方政府的施政重

心。 一旦地方政府选择以 “支” 促 “收” 的财政支

出策略， 税源更加丰富的城市要比农村容易得到地方

财政支持。 如此一来， 与农村居民相比， 城镇居民能

享受到更高水平的公共福利， 以及近距离接触到方便

积累财富的市场环境， 进而扩大城乡居民收入差距。
最后， 财政纵向失衡难以通过现行转移支付机制得到

合理校正， 也会巩固财政纵向失衡对城乡居民收入差

距的拉大作用。 虽然一般性转移支付、 税收返还理论

上能一定程度地缓和财政纵向失衡矛盾， 但专项转移

支付却对财政纵向失衡产生强化效应， 最终导致财政

转移支付在总量层面反而助推了财政纵向失衡 （储
德银和迟淑娴， ２０１８［２２］）。 另外， 即使税收返还能够

发挥平抑财政纵向失衡的作用， 却同样会助长地方政

府的城市支出偏向。 毕竟， 以增值税税收返还、 消费

税税收返还、 所得税基数返还为主要形式的税收返还

实际总额依赖于地区这些税收收入的规模增长， 而相

关税种税源又主要集中在城市与第二、 三产业。 当地

方政府实施以 “支” 促 “收” 的财政支出策略来追

求更多税收返还时， 财政资金投入会明显向城市倾

斜， 并冷落农村的公共建设需求。 这会使城乡公共产

品供给配置的二元差异愈演愈烈， 扩大城乡居民的收

入差距。 可见， 财政纵向失衡程度越深， 城乡居民收

入差距将越大。 即本文假设 １得到证明。
８
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表 ２ 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的基准回归检验结果

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｖｆｉ１
０􀆰 ２６５ ３∗∗

（０􀆰 ０９０ ６）
０􀆰 ２６５ １∗∗∗

（０􀆰 ０９０ ７）
０􀆰 ２５８ ９∗∗∗

（０􀆰 ０８０ ０）
０􀆰 ２１７ ８∗∗

（０􀆰 ０８３ ９）
０􀆰 １５９ ２∗∗

（０􀆰 ０５９ ５）
０􀆰 １６５ ２∗∗∗

（０􀆰 ０５９ ６）
０􀆰 １６５ ８∗∗∗

（０􀆰 ０５９ ５）

Ｆｉｓ＿ｔｒ
－０􀆰 ００３ ６∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ３）
－０􀆰 ００３ ８∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
－０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００３ ９∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００３ ７∗∗

（０􀆰 ００１ ５）

Ｅｘ＿ｐｌ
０􀆰 １９０ ３∗∗∗

（０􀆰 ０６７ ５）
０􀆰 １７６ ４∗∗∗

（０􀆰 ０６２ １）
０􀆰 １５７ ７∗∗∗

（０􀆰 ０５１ ６）
０􀆰 １５５ ８∗∗∗

（０􀆰 ０４９ ３）
０􀆰 １５７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０４９ ６）

Ｆｉｎａ
０􀆰 ０１８ ４∗∗

（０􀆰 ００７ ０）
０􀆰 ０１４ ８∗

（０􀆰 ００８ １）
０􀆰 ０１４ ９∗

（０􀆰 ００８ １）
０􀆰 ０１４ ９∗

（０􀆰 ００８ １）

Ｃｉｔ
－０􀆰 ２９３ ９∗

（０􀆰 １５５ ５）
－０􀆰 ３００ ７∗

（０􀆰 １５２ ７）
－０􀆰 ２９８ ５∗

（０􀆰 １５２ ９）

Ｓｔｒ＿ｅｃｏ
－０􀆰 ０５７ ２
（０􀆰 ０６１ ８）

－０􀆰 ０５７ ３
（０􀆰 ０６２ ０）

Ｓｔｒ＿ｔａｘ
０􀆰 ００３ １
（０􀆰 ００２ ２）

常数项
０􀆰 ３１３ ２∗∗∗

（０􀆰 ０６６ ９）
０􀆰 ３１３ ２∗∗∗

（０􀆰 ０６６ ９）
０􀆰 ３２９ １∗∗∗

（０􀆰 ０５８ ５）
０􀆰 ３１６ １∗∗∗

（０􀆰 ０５２ ５）
０􀆰 ５１２ ３∗∗∗

（０􀆰 ０９２ ３）
０􀆰 ５２０ ６∗∗∗

（０􀆰 ０９１ ６）
０􀆰 ５１７ １∗∗∗

（０􀆰 ０９２ ２）

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐ 值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

Ｒ２ ０􀆰 ７７７ ８ ０􀆰 ７７８ ０ ０􀆰 ７９７ １ ０􀆰 ８０９ ０ ０􀆰 ８２４ ０ ０􀆰 ８２６ １ ０􀆰 ８２６ ２

样本量 ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０

　 　 注： ∗ 、 ∗∗和∗∗∗分别表示 １０％、 ５％和 １％的统计显著性水平。 各列模型回归系数括号中的标准误为稳健标准误， Ｒ２ 报告结果指的是组内 Ｒ２。
下同。

　 　 其次， 由模型 （７） 还可以得到各个控制变量的

估计结果， 具体为：
转移支付 （Ｆｉｓ＿ｔｒ） 系数为－０􀆰 ００３ ７， 显著为负，

表明转移支付与城乡居民收入差距具有负相关关系。
即地方政府得到的转移支付越多， 则当地城乡居民收

入差距越小。 一方面， 一般性转移支付和税收返还可

以缓解财政纵向失衡造成的地方财政压力， 直接增强

地方政府统筹城乡协调发展的能力， 对缩小城乡居民

收入差距更能产生积极的调节作用。 另一方面， 即便

储德银和迟淑娴 （２０１８） ［２２］认为专项转移支付会加深

地方政府面临的财政纵向失衡， 但具有扶贫性质的专

项转移支付也能缩小城乡居民的收入差距。
政府支出冲动 （Ｅｘ＿ｐｌ） 系数为 ０􀆰 １５７ ０， 显著为

正， 表明地方政府支出冲动与城乡居民收入差距具有

正相关关系。 即地方政府支出越为冲动， 则当地城乡

居民收入差距越大。 为回应来自中央的政治激励和财

政激励， 理性的地方政府一般会追求更多的显示性政

绩和财政收益， 并导致财政支出结构具有城市偏向。
而地方政府支出冲动会放大财政支出结构的城市偏

向， 加剧城乡公共产品供给配置的二元差异， 从而扩

大城乡居民的收入差距。
金融发展规模 （Ｆｉｎａ） 系数为 ０􀆰 ０１４ ９， 显著为

正， 表明金融发展规模与城乡居民收入差距具有正相

关关系。 即地区金融发展规模越高， 则当地城乡居民

收入差距越大。 由于城市通常在产业集聚、 人口密

度、 市场开放等方面要优于农村， 给城镇居民带来更

浓的商业氛围和投资机会， 所以在同等条件下， 城镇

居民要比农村居民更能通过信贷途径来实现财富积

累。 另外， 金融资本实际上还具有逐利属性， 会造成

农村的金融资源配置要比城市呈现出更为明显的

“稀缺性”， 加剧城乡居民获得信贷资金的不平等，
从而不利于缩小城乡居民收入差距。

城镇化 （Ｃｉｔ） 系数为－０􀆰 ２９８ ５， 显著为负， 表

明城镇化与城乡居民收入差距具有负相关关系。 即地

区城镇化程度越高， 则当地城乡居民收入差距会越

小。 城镇化意味着农村人口生活居住环境朝城镇标准

转变和农村劳动力向第二、 三产业转移， 不仅能缩小

城乡居民参加劳动获取收入的差距， 也可以减少城乡

居民面临的公共产品供给二元差异， 从而拉近城乡居

民的收入水平。 同时， 城镇化速度加快致使大量农村

９
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劳动力迅速积聚城市和第二、 三产业， 还可能会增加

城市劳动力供给， 降低城镇职工的工资增长速度， 客

观上缩小城乡居民收入差距。
城乡产业生产率差距 （Ｓｔｒ＿ｅｃｏ） 系数为０􀆰 ０５７ ３，但

不显著。 原因可能是， 城乡产业之间的生产率差距理

论上会扩大第一产业劳动人口与第二、 三产业劳动人

口的劳动收入差距， 但转型期以来农村劳动人口已发

生大量转移， 并涌进第二、 三产业， 整体上会削弱农

村居民收入来源与农村产业生产率之间的联系， 进而

使城乡产业生产率差距没有对城乡居民收入差距产生

显著影响。
税收结构 （Ｓｔｒ＿ｔａｘ） 系数为 ０􀆰 ００３ １， 也不显著。

原因可能是， 中国现有的直接税对城乡居民收入分配

未能产生良好的累进效应。 譬如， 中国个人所得税的

累进税率主要适用于居民的应税工资薪金， 但还有多

种收入形式适用的是比例税率； 而当前财产税在课税

对象、 征收环节等税收要素也存在较大的改进空间，
难以有效调节居民之间的贫富差距。 李林木和汤群群

（２０１０） ［３０］甚至认为， 分税制以来个人所得税与财产

税等相关税收政策在某种程度上扩大了居民的税后收

入差距。
（二） 稳健性检验

为检验计量模型基准回归结论的稳健程度， 这里

先把核心解释变量替换为财政纵向失衡 （Ｖｆｉ２）， 再

沿用基准回归的策略来进行估计分析。 稳健性检验选

择与基准回归相同的处理方式， 最大的好处是可以通

过对比模型各个解释变量的系数符号变化来判断模型

结论的可信度。 根据表 ３ 的报告， 模型 （１） 财政纵

向失衡 （Ｖｆｉ２） 系数为 ０􀆰 １７０１， 显著为正， 表明即便

更换了核心解释变量的测算方法口径， 财政纵向失衡

依然会使城乡居民收入差距产生同向变化。 而模型

（２） 至模型 （７） 的结果则表明， 即使逐步引入各个

控制变量， 财政纵向失衡 （Ｖｆｉ２） 系数始终显著为

正， 其他控制变量系数符号也与表 ２ 模型 （２） 至模

型 （７） 对应保持一致， 充分表明中国当前财政纵向

失衡确实会恶化城乡居民之间的收入差距①。

表 ３ 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的稳健性回归检验结果

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｖｆｉ２
０􀆰 １７０ １∗∗

（０􀆰 ０８２ ５）
０􀆰 １６９ ９∗∗

（０􀆰 ０８２ ６）
０􀆰 １８９ １∗∗

（０􀆰 ０７８ ５）
０􀆰 １６８ ５∗∗

（０􀆰 ０７４ ３）
０􀆰 １２９ １∗∗

（０􀆰 ０５７ ０）
０􀆰 １３８ ９∗∗

（０􀆰 ０５９ ２）
０􀆰 １３９ ２∗∗

（０􀆰 ０５９ １）

Ｆｉｓ＿ｔｒ
－０􀆰 ００４ １∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００４ ４∗∗∗

（０􀆰 ００１ ３）
－０􀆰 ００４ ０∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
－０􀆰 ００４ ２∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００４ １∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
－０􀆰 ００３ ９∗∗

（０􀆰 ００１ ５）

Ｅｘ＿ｐｌ
０􀆰 ２２０ ０∗∗

（０􀆰 ０８２ ３）
０􀆰 １９８ ５∗∗

（０􀆰 ０７２ ７）
０􀆰 １７２ ４∗∗∗

（０􀆰 ０５８ ３）
０􀆰 １７１ ５∗∗∗

（０􀆰 ０５５ ５）
０􀆰 １７２ ６∗∗∗

（０􀆰 ０５５ ８）

Ｆｉｎａ
０􀆰 ０２３ ０∗∗∗

（０􀆰 ００６ ３）
０􀆰 ０１７ ５∗∗

（０􀆰 ００７ ５）
０􀆰 ０１７ ７∗∗

（０􀆰 ００７ ４）
０􀆰 ０１７ ７∗∗

（０􀆰 ００７ ４）

Ｃｉｔ
－０􀆰 ３２７ ８∗∗

（０􀆰 １５８ ９）
－０􀆰 ３３５ ３∗∗

（０􀆰 １５４ ６）
－０􀆰 ３３３ ５∗∗

（０􀆰 １５４ ９）

Ｓｔｒ＿ｅｃｏ
－０􀆰 ０６４ ９
（０􀆰 ０６４ ４）

－０􀆰 ０６５ ０
（０􀆰 ０６４ ５）

Ｓｔｒ＿ｔａｘ
０􀆰 ００２ ８
（０􀆰 ００２ １）

常数项
０􀆰 ４２８ １∗∗∗

（０􀆰 ０３９ ３）
０􀆰 ４６６ ２∗∗∗

（０􀆰 ０３２ ９）
０􀆰 ４３１ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３７ ８）
０􀆰 ３８６ ２∗∗∗

（０􀆰 ０３２ ８）
０􀆰 ５７９ ０∗∗∗

（０􀆰 ０９１ ６）
０􀆰 ５８８ ５∗∗∗

（０􀆰 ０９１ ２）
０􀆰 ５８５ ６∗∗∗

（０􀆰 ０９１ ９）

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐ 值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

Ｒ２ ０􀆰 ７５７ ０ ０􀆰 ７５７ ２ ０􀆰 ７８２ ６ ０􀆰 ８０２ ６ ０􀆰 ８２２ ４ ０􀆰 ８２５ ０ ０􀆰 ８２５ １

样本量 ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０ ３３０

０１
① 这里也尝试将城乡居民收入比等变量作为被解释变量， 回归结果依然稳健。 限于篇幅， 也不作赘述。
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（三） 内生性检验

本文通过采用面板数据、 尽可能引入控制变量以

及控制住时间效应及地区效应， 一定程度上可以排除

固定效应模型的部分内生性。 为更准确考察财政纵向

失衡对各地城乡居民收入差距的影响效应， 这里尝试

进一步地排除模型被解释变量与核心解释变量之间可

能存在的反向关系问题， 即把财政纵向失衡变量直接

设定为内生变量， 采用面板工具变量法并配以两阶段

最小二乘法 （２ＳＬＳ） 和广义矩估计法 （ＧＭＭ） 依次

展开检验。 对于工具变量的选择， 本文把财政纵向失

衡变量的当期值与滞后 １期值之和取均值， 以及该均

值变量的滞后 １期一起作为工具变量。 同时， 对固定

效应模型先采取离差变换后， 引入工具变量进行

２ＳＬＳ回归。 另外， 由于工具变量的设置个数多于内

生变量， 所以还进行 ＧＭＭ 回归分析来提高估计

效率。

①　 限于篇幅， 不作赘述。
②　 东部包括北京、 天津、 河北、 辽宁、 上海、 江苏、 浙江、 福建、 山东、 广东、 海南； 中部包括山西、 吉林、 黑龙江、 安徽、 江西、 河南、 湖

北、 湖南； 西部包括内蒙古、 广西、 重庆、 四川、 贵州、 云南、 西藏、 陕西、 甘肃、 青海、 宁夏、 新疆。

根据表 ４模型 （１） 的回归结果， 核心解释变量

财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数为 ０􀆰 １５９６， 与表 ２的基准

回归结果一样， 显著为正。 模型 （２） 财政纵向失衡

系数符号情况与模型 （１） 保持高度一致， 而且标准

误更小， 说明采用 ＧＭＭ 进行回归的估计效率更高。
从表 ４ 模型 （１） 和模型 （２） 还可以看出， 一是 Ｆ
值都大于 １０且显著， 证实了面板工具变量与内生变量

具有相关性； 二是过度识别检验都得出， 各模型的面

板工具变量满足外生条件。 此外， 关于模型 （１） 和

模型 （２） 还有可能出现的 “弱工具变量” 问题， 本

文的处理方式是重新采用有限信息最大似然法

（ＬＩＭＬ） 进行回归 ， 其相关结果与 ２ＳＬＳ 十分接近，
即从其他角度能够验证 “不存在弱工具变量”①。 表

４模型 （１） 至模型 （２） 的估计结果， 证实了当前

中国财政纵向失衡对地区城乡居民之间的收入差距确

实存在恶化效应。 本文假设 １再次得到证实。

表 ４ 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

内生性回归检验结果

２ＳＬＳ ＧＭＭ

（１） （２）

Ｖｆｉ１
０􀆰 １５９ ６ ∗∗∗

（０􀆰 ０４３ ７）
０􀆰 １５９ ７∗∗∗

（０􀆰 ０４２ ３）

续前表

２ＳＬＳ ＧＭＭ

（１） （２）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｓａｒｇａｎ（Ｐ） ０􀆰 １０８ ５ ０􀆰 １０８ ９

Ｆ 值 ３５􀆰 ３ ∗∗∗ ６１􀆰 ３７ ∗∗∗

Ｐ 值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

Ｒ２ ０􀆰 ８０３ ２

样本量 ２７０ ２７０

（四） 异质性检验

既然地区经济基础也可能左右地方政府的城市支

出偏向， 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的影响效

应还可能出现区域的异质性。 出于实证检验的目的，
这里按照地区经济发展状况， 先把样本分成东部、 中

部和西部三个子样本②， 再采用基准回归方程形式进

行估计。 依据表 ５， 模型 （１） 至模型 （３） 依次对

应东部、 中部和西部的回归结果。 其中， 模型 （１）
财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数为 ０􀆰 １８９ ２， 显著为正，
意味着在东部地区， 财政纵向失衡明显会对城乡居民

收入差距起到恶化的影响作用； 模型 （ ２）、 模型

（３） 的财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数均不显著， 意味着

无论是中部地区还是西部地区， 财政纵向失衡未必能

对城乡居民收入差距产生影响。 表 ５ 模型 （１） 至模

型 （３） 的结果说明了财政纵向失衡对城乡居民收入

差距的影响效应的确存在区域异质性。
与中西部相比， 受改革开放政策红利和地理禀赋

优势等因素的加成作用， 东部地区率先打下较为坚实

的产业基础和形成新兴的产业结构， 使经济发展水平

长期处于领先地位。 在其他条件不变的前提下， 当各

个地方政府均采取相同的城市支出偏向策略， 东部地

区的经济增长自然要好于中西部地区。 换句话说， 中

西部地区的地方政府要想在综合治理绩效方面脱颖而

出， 需在 “城市偏向” 以外进一步优化财政支出决

策。 另外， 财政纵向失衡可能诱使地方政府对中央财

政怀有 “求助预期”， 减弱地方政府诉诸城市支出偏

１１



·财政税收· 　 ２０２２年第 ４期

向谋求税收收益的动机。 中央通过 “因素法” 对地

方政府实施的一般性转移支付也使中西部地方政府可

以得到较多的均衡性财力援助， 冲抵财政纵向失衡造

成的地方财政自给压力， 从而又提升了中西部地方政

府统筹城乡协调发展的能力。 正因如此， 财政纵向失

衡对城乡居民收入差距的影响效应在中西部地区并不

显著。 这证实了本文的假设 ２。

表 ５ 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

区域分组回归检验结果

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ

（１） （２） （３）

Ｖｆｉ１
０􀆰 １８９ ２∗∗

（０􀆰 ０７７ ７）
０􀆰 １２７ ４
（０􀆰 １２０ ３）

－０􀆰 １６２ ８
（０􀆰 １０７ ４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐ 值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

组内 Ｒ２ ０􀆰 ７７７ １ ０􀆰 ９０９ ９ ０􀆰 ９３０ ４

样本量 １２１ ８８ １２１

五、 扩展性分析

作为财政纵向失衡对城乡居民收入差距的机制链

条， “财政纵向失衡→地方政府财政支出行为→城乡

居民收入差距” 的效应末梢可集中归结为城乡公共

产品供给配置的二元差异会加剧城乡居民在获取收入

和积累财富过程中拥有不同的能力或机会。 但随着城

镇化达到一定水平， 城乡居民实际享用公共产品和服

务的机会差异将突破具有城市支出偏向的地方财政政

策约束， 使财政纵向失衡对城乡居民收入差距的最终

效应可能存在非线性特征。 基于实证检验目的， 这里

先将地区城镇化水平设为门槛变量， 并采用面板门槛

回归模型进行估计分析。 经分别尝试 ０􀆰 ０１、 ０􀆰 ０５ 和

０􀆰 １三个水平的异常值去除比例进行门槛效应检验

后， 结果显示三种情况下单一门槛均至少在 １０％的

水平上显著存在 （Ｆ ＝ ４２􀆰 ５３）， 而双重门槛均未能通

过显著性检验 （Ｆ ＝ ４３􀆰 ５１）。 即财政纵向失衡对城乡

居民收入差距的作用机制具有单个门槛。 因此， 这里

的面板门槛模型形式设定为式 （７）：

Ｉｎｃｏｍｅｉｔ ＝α０＋ｌ１Ｖｆｉｉｔ×Ｉ（Ｃｉｔｉｔ≤γ）＋ｌ２Ｖｆｉｉｔ
×Ｉ（Ｃｉｔｉｔ＞γ）＋αｎＸ ｉｔ＋εｉｔ （７）

其中： Ｃｉｔｉｔ为门槛变量； γ 为待估计的门槛值； Ｉ 为

指示性函数， 在指定区间内为 １， 否则为 ０； 其他变

量与式 （１） 一致。 模型的经济含义为财政纵向失衡

对城乡居民收入差距的影响程度取决于地区城镇化水

平。 通过使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 自抽样法 （反复抽样 ３３０
次）， 得到城镇化水平的门槛值为 ０􀆰 ８１５ ３， ９５％水平

置信区间为 ［０􀆰 ８０５ ２， ０􀆰 ８２０ ０］， 回归的 “单一门

槛” 特征通过 ５％的显著性检验 （Ｆ ＝ ３７􀆰 ９１）， 其他

估计结果对应表 ７ 模型 （１）。 从核心解释变量财政

纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 的系数变化情况来看， Ｖｆｉ１（０）的系

数为 ０􀆰 ２２２ ０， 通过 １％ 的显著性检验， 表明当地区

的城镇化水平 （Ｃｉｔ） 小于 ０􀆰 ８１５ ３ 时， 财政纵向失

衡与城乡居民收入差距正相关， 即城镇化水平较低的

地区会强化财政纵向失衡对城乡居民收入差距的恶化

效应； Ｖｆｉ１（１）的系数为 ０􀆰 ０８３ ８， 通过 ５％ 的显著性检

验， 表明当地区的城镇化水平 （Ｃｉｔ） 大于 ０􀆰 ８１５ ３
时， 财政纵向失衡与城乡居民收入差距的正相关关系

不但在程度方面变小， 而且在显著性方面变弱， 即城

镇化水平较高的地区会弱化财政纵向失衡对城乡居民

收入差距的恶化效应。

表 ６ 财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

非线性回归检验结果

Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ Ｉｎｃｏｍｅ＿ｇｉ

（１） （２）

Ｖｆｉ１（０）
０􀆰 ２２２ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３２ ３）

Ｖｆｉ１（１）
０􀆰 ０８３ ８∗∗

（０􀆰 ０３９ ０）

Ｖｆｉ１
０􀆰 １６９ ４∗∗∗

（０􀆰 ０６１ ８）

Ｖｆｉ１×ＤＣｉｔ
－０􀆰 １０１ ０∗∗∗

（０􀆰 ０２１ ３）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｆ值 ３７􀆰 ９１∗∗ ４０􀆰 ７５∗∗∗

组内 Ｒ２ ０􀆰 ８１１ １ ０􀆰 ８３６ ８

样本量 ３３０ ３３０

为检验财政纵向失衡对城乡居民收入差距非线性

影响效应的稳健程度， 这里再将面板模型形式改设为

式 （８）：

Ｉｎｃｏｍｅｉｔ ＝ω０＋ω１Ｖｆｉｉｔ＋ω２Ｖｆｉｉｔ×ＤＣｉｔｉｔ
＋ωｎＸ ｉｔ＋ｕｉ＋ϑｔ＋εｉｔ （８）

２１
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在其他变量与式 （１） 一致的情况下， 交互项 Ｖｆｉ×
ＤＣｉｔ 的估计系数符号代表门槛效应的程度变化或方

向特征。 通过采用 “网格搜索法” 来确定地区城镇

化水平 （Ｃｉｔ） 的门槛值， 运用 Ｓｔａｔａ 软件的 ｆｏｒｖａｌｕｅｓ
循环语句进行重复回归搜索， 将城镇化水平 （Ｃｉｔ）
点数据依据 ＲＳＳ 自小到大完成排序。 为避免子样本

量过小， 尽量远离区间两端选择界点， 从中确定城镇

化水平 （Ｃｉｔ） 的门槛值为 ０􀆰 ８７８ ９， 并以此作为 “０－
１” 虚拟变量 ＤＣｉｔ 的设置规则 （即当 Ｃｉｔ＞０􀆰 ８７８ ９ 时

取值为 １， 否则为 ０）。 根据豪斯曼检验采用固定效应

回归的具体估计结果对应表 ７ 模型 （２）。 从核心解

释变量财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 和交互项 Ｖｆｉ×ＤＣｉｔ 两者

的系数变化情况来看， 财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 的系数

为 ０􀆰 １６９ ４， 通过 １％ 的显著性检验， 表明财政纵向

失衡能显著引起城乡居民收入差距的正向变化； 交互

项 Ｖｆｉ×ＤＣｉｔ 的系数为－０􀆰 １０１ ０， 也能通过 １％ 的显著

性检验， 表明当地区的城镇化水平 （Ｃｉｔ） 大于０􀆰 ８７８ ９
时， 财政纵向失衡也会一定程度引起城乡居民收入差

距的负向变化； 综合财政纵向失衡 （Ｖｆｉ１） 系数和交

互项 Ｖｆｉ×ＤＣｉｔ 的系数可以看出， 在地区城镇化水平

（Ｃｉｔ） 大于 ０􀆰 ８７８ ９ 的条件下， 财政纵向失衡与城乡

居民收入差距的实际正相关系数减少至０􀆰 ０６８ ４， 说

明在城镇化水平较高的地区， 财政纵向失衡对城乡居

民收入差距的恶化效应要明显小于城镇化水平较低的

地区。 至此， 本文的假设 ３也得到证实。

六、 结论与政策建议

本文立足中国当前财政体制特征， 把财政纵向失

衡与城乡居民收入差距置于同一个理论框架下， 集中

讨论了财政纵向失衡与城乡居民收入差距之间的关

系。 经系统诠释财政纵向失衡对城乡居民收入差距的

作用机理并提出研究假设后， 采用 ２００７ 至 ２０１７ 年的

省际面板数据实证检验了财政纵向失衡对城乡居民收

入差距的具体影响效应。 研究结果表明， 整体来看，
中国财政纵向失衡会扩大城乡居民之间的收入差距，
即产生恶化效应； 分区域来看， 在经济基础较好、 税

源相对丰富的东部地区， 财政纵向失衡对城乡居民收

入差距的恶化效应较为显著， 而在经济基础欠缺、 税

源相对匮乏的中、 西部地区， 财政纵向失衡对城乡居

民收入差距的恶化效应并不显著； 另外， 随着地区城

镇化建设持续推进到一定程度， 财政纵向失衡对城乡

居民收入差距的恶化效应会显著变小， 使财政纵向失

衡对城乡居民收入差距还具有非线性的影响效应。 结

合以上结论， 本文的政策建议为：
第一， 深化现代财政体制改革， 提升地方政府缩

小城乡居民收入差距的能力。 一是科学调整政府间

财、 事权责划分来适当缩小财政纵向失衡， 确保各级

政府在事权与财权、 事权与支出责任、 支出责任与财

力等方面均保持相互适应或相对匹配， 给予地方政府

能够根据辖区实际特点及时履行促进城乡区域协调发

展的事权与支出责任、 合理缩小城乡居民收入差距的

必要财政自给能力。 二是优化财政转移支付结构来

校正财政纵向失衡， 不仅要维持一般性转移支付比

重发挥均衡区域财力效应， 也要适度增加惠农性专

项转移支付， 重点支持农村居民在生活用水用电、
公路桥梁、 网络通信等基础设施， 以及大力推进农

村改厕、 垃圾处理、 排污治理等关系农村人居环境

质量的公共专项整治， 减小城乡公共产品供给配置

的二元差异。 三是切实改进 “乡财县管” 等地方基

层财政管理模式， 提高县域内各乡镇的财力均衡水

平， 支持辖区经济落后的乡镇政府完成地方公共产

品供给任务， 推动城乡基本公共服务均等化来缩小

城乡居民收入差距。
第二， 完善民生政绩考核体系， 增强地方政府缩

小城乡居民收入差距的动力。 一是丰富地方政府和官

员的民生政绩考核内容， 将城乡区域协调发展和城乡

居民收入分配的政府治理绩效纳入民生政绩考核指标

体系之中， 激发地方政府和官员积极加大财政投入解

决 “三农” 问题的内生动力， 深入开展乡村振兴建

设。 二是强化地方代表官员在农民增收、 返贫预警、
农民养老、 农村医疗等涉农公共福利的主体责任， 利

用政治奖罚制度纠正地方政府 “重城市、 轻农村”
的支出惯性， 增强地方政府对缩小城乡居民收入差距

的整体重视程度。 三是定期检查和整饬地方政府支持

“三农” 发展的财政预算落实情况， 对民生属性较强

的涉农公共领域要设置最低财政支出标准， 保障农村

居民充分受益于 “两不愁” 和 “三保障”， 进一步缩

小城乡居民收入差距。
第三， 加快新型城镇化进程， 增加地方政府缩

小城乡居民收入差距的助力。 一是推行农村征地补

偿改革， 逐步实现农村集体土地在参与城镇开发时

能同权同价， 推进土地配置市场化来破解城镇化进

程的用地 “瓶颈”。 二是深化户籍制度改革， 不仅

要制定相应的配套政策， 还需要通过盘活财政资
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源、 设置 ＰＰＰ 项目等财税举措支持农民市民化进

程， 确保进城农民同步享有高质量的就业、 社保、
教育等相关公共福利。 三是支持县域经济和乡村产

业发展， 鼓励电子商务、 普惠金融等新业态进驻农

村、 建设农村， 增强农业农村发展活力， 为释放城

市群对农村的辐射效应创造良好的条件， 通过要

素、 产业的互动共进实现城乡一体化发展， 有力缩

小城乡居民收入差距。
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一、 引言

作为国家治理的基础和重要支柱， 财政在带动和

调节经济、 保障和改善民生等方面的作用举足轻重。
在全球经济低迷、 疫情持续蔓延的宏观背景下， 国际

政治和经济问题凸显。 我国经济虽具备疫情恢复的先

机， 但仍旧面临国内经济增长动能减弱、 区域经济发

展不协调、 老龄化程度加剧、 财富收入差距明显等一

系列问题。 与此同时， 伴随经济不断增长和交易方式

的更新， 社会对公共服务的需要逐渐增加， 意味着社

会对财政支出增加的需求更加迫切。
在积极财政政策总基调不变的情况下， 我国税制

经历了多次变化与调整， 逐步完善自身税收体系与税

收制度， 不断回应市场减税降费的需求， 以适应经济

发展变化。 如， 为营造公平的营商环境， ２００８ 年进

行企业所得税改革； 以消除重复征税、 降低企业税负

为目的， ２０１２年扩大营改增试点范围、 ２０１６ 年全面

推进 “营改增” 改革。 ２０１８ 年以来， 为更好刺激市

场活力、 降低企业运行成本， 财政减税降费力度更是

不断增强， 成为我国税费改革的主要方向。 以 ２０１９
年为例， 全年新增减税降费 ２ 万余亿， 占 ＧＤＰ 比重

超 ２％， 累计出口退税 １５ ７４０ 亿元①。 在我国主动出

台减税降费政策的同时， 电子商务等数字经济新业态

不断兴起， 为税收征管带来极大挑战， 再叠加新冠疫

情反复和经济增速放缓， ２０２０、 ２０２１ 年财政收入平

均年增长 ３􀆰 １％， 增幅低于 ＧＤＰ 增长， 财政支持经济

社会发展的压力明显。
面对财政压力， 地方政府为了促进经济增长会对

信贷配置进行干预， 为本地区争取更多信贷资源， 导

致资金的非理性错配 （孙希芳和王晨晨， ２０２０［１］；
祝继高等， ２０２０［２］）； 倒逼地方政府干预土地出让市

场， 加大对存量土地的使用 （黄凌翔等， ２０２０［３］ ），
从而带来房价的上升 （余亮亮和蔡银莺， ２０１８［４］；
李英利， ２０２０［５］）； 政府会增多对企业的税务检查，
抑制企业避税活动 （李广众和贾凡胜， ２０２０［６］ ）， 而

税务征管活动的加剧又带来了企业融资约束的上升，
提高 企 业 税 负 和 非 正 规 活 动 支 出 （于 文 超 等，
２０１８［７］）； 催使地方政府培养更多能带来更多增值税

的企业， 而这些企业往往是产能过剩的工业企业， 从

而加剧我国产能过剩 （席鹏辉等， ２０１７［８］）； 或者为缓

解财政压力， 导致地方债规模激增 （洪源等， ２０１８［９］）。
因此， 解决财政压力是中央和地方政府在支持社

会经济发展、 财政收支活动中关注的重点， 而财政压

力的衡量与测算对于解决财政压力则具有基础性和前

提性的意义。 只有对财政压力大小的确切把握、 明晰

财政压力的变化因素， 才能明确其带来的负面影响，
保障财政政策精准制定与准确执行。 财政压力是现有

研究的重要内容， 但多将财政压力作为主要核心解释

变量或中介变量， 鲜有对于财政压力的整体性进行分

析。 现有的少量文献中， 数据时间普遍较短， 并且距

今已有一定的时间间隔， 对于如何预防财政风险、 化

解财政压力的政策需求适用性不高。 基于这些考量，
本文基于财政收入、 财政支出、 财政赤字、 债务因素

以及宏观经济运行状况五个维度构建 １９９２—２０２０ 年

全国、 中央以及地方三层级的综合压力指数， 试图回

答以下问题： 分税制改革后我国财政压力是如何变化

的？ 我国现阶段的财政压力到底有多大？ 中央与地方

财政压力是怎样的关系状态？

二、 关于财政压力衡量的文献综述

对于财政压力的衡量， 可以将目前学术界的主流

方法分为指标衡量法、 外生事件冲击衡量法以及指数

衡量法。
指标衡量法是利用财政收支相关指标对财政压

力进行衡量， 是国内外目前最常见的衡量方法。 国

外学者对财政压力研究较早， 衡量视角较为宽广，
包括财政赤字 （Ｈｅｒｗａｒｔｚ 和 Ｔｈｅｉｌｅｎ， ２０１４［１０］ ）、 财

政支出占 ＧＤＰ 比重 （Ｅｌｅｎａ等， ２０１５［１１］ ）、 税收收入

占 ＧＤＰ 比重 （Ｅｓｔｅｖｅ 等， ２０００［１２］ ）、 财政收入占 ＧＤＰ
比重 （Ｍｏｌｉｎａ⁃Ｍｏｒａｌｅｓ 等， ２０１１［１３］ ）、 个人收入增长率

（Ａｌｍ 等， １９９３［１４］ ）、 资本利率等 （Ｅｌｓäｓｓｅｒ 和 Ｈａｆｆｅｒｔ，
２０２１［１５］）。 国内学者一般综合考虑财政收入和财政支出

来衡量财政压力。 詹新宇和苗真子 （２０１９） ［１６］利用所

得税损失率测算财政总向失衡； 曹春方等 （２０１４） ［１７］

认为财政压力主要来源于可分配的福利， 故利用预算

外收入与预算内收入的比值衡量预算外收入原值进行

测算； 张路和龚刚 （２０２０） ［１８］以预算内财政收支缺口

测量财政压力， 即 （财政支出－财政收入） ／财政收

入。 相似的是， 孙开和张磊 （２０２０） ［１９］利用 （一般

公共预算支出－一般公共预算收入） ／ ＧＤＰ 衡量财政压

６１
① ２０２０年 １月 ７日， 全国税务工作会议， 国家税务总局局长王军发言。
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力； 李英利 （２０２０） ［４］则是用预算内财政支出和财政

收入之间的差额与预算内财政收入的比值来衡量。
外生事件冲击衡量法是对我国政府因税制的重大

调整所带来的财政缺口进行衡量， 大多采用回归法和

双重差分法。 例如税种的取消、 税率的下调， 或税收

分成比例的调整等。 ２００２ 年我国进行所得税分享改

革， 中央和地方改革平分企业所得税， ２００３ 年调整

为中央占 ６０％， 有学者认为所得税分享比例的变化

会造成税收流失， 造成财政压力。 徐超等 （２０２０） ［２０］

利用 ２００２年所得税改革前后企业所得税相对规模之

差衡量财政压力， 研究地方财政压力对政府支出效率

的影响。 席鹏辉等 （２０１７） ［８］以增值税分成比例的变

化程度为核心解释变量验证其带来财政激励效应如何

影响过剩产能行业。 为加强农业基础， 保障农村地区

平稳发展， 减轻农民负担， 我国 ２０００ 年进行农村税

费改革试点， ２００４ 年提出五年内取消农业税， ２００６
年正式取消农业税， 在保护农民利益的同时也减少了

地方政府财力。 在此背景下， 曹光宇等 （２０２０） ［２１］利
用农业税改革前后县级政府农业税相关收入占总税收

比例的减少程度衡量财政压力。 陈晓光 （２０１６） ［２２］以
农业税收入与农业补贴占税收总收入的变化衡量取消

农业税带来的财政冲击。
指数衡量法是一种综合考量财政压力的方法， 但

目前在国内的研究极少。 王立勇 （２０１７） ［２３］结合突变

级数法和熵值法构建我国财政脆弱性指标体系分析了

２０００—２０１４年我国财政脆弱性程度； 秦士坤 （２０２０）［２４］

基于地方政府债务、 ＰＰＰ 财政支出责任以及一方政

府综合财力对 ２０１４—２０１９ 年我国地级市的财政压力

进行了测算； Ｄｅｌｌ􀆳Ａｎｎｏ 和 Ｄｏｌｌｅｒｙ （２０１３） ［２５］采用结

构方程的方法估计了 １９９５—２００８年期间 ２８ 个欧洲国

家的财政幻觉指数。
指标法对财政压力的衡量太过单一， 无法将政府

多元的财政收入来源、 财政基础与财政赤字状况综合

考量， 测量结果有失偏颇； 回归法、 外生事件衡量法

利用双重差分法 （Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ⁃ｉｎ⁃ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ Ｍｏｄｅｌ） 对

准自然实验进行估计， 虽然可以在一定程度上有效考

量政策变化带来的财政冲击， 但也无法从全局视阈出

发衡量财政压力， 并且其测算时间有限， 无法测量长

时间内的财政压力情况， 同时也无法观测财政压力水

平的变化。
综上， 本文选取指数衡量法构建综合财政压力指

数， 试图对财政压力进行多维衡量， 弥补上述方法的

缺陷。 本文的边际贡献在于： 首先， 突破现有文献的

研究视角， 构建多元指标体系衡量财政压力， 增强对

财政压力衡量的稳健性和准确性， 为已有文献提供新

的经验证据； 其次， 将研究时间范围扩宽到 １９９２ 年

至 ２０２０年， 共计 ２９年， 可以清晰看出涵盖我国 １９９４
年分税制改革在内的长时间跨度内财政压力变化情况

及因疫情带来的财政冲击； 最后， 在财政压力指数构

建基础上给出四个方面的应用场景， 具有一定的实践

应用价值。

三、 我国财政压力指数的构建

（一） 财政压力指数的概念与指标选取原则

财政压力是衡量一国政府根据财政收入满足支出

需求或根据支出需求筹集财政收入的压力状况， 而财

政压力指数则是反映用以衡量和测算一国财政压力的

数学方法， 可以实时动态地反映政府财政压力。 财政

压力指数的选取需要遵照以下原则：
全面性。 影响财政压力的因素比较广泛， 根据对

财政压力的理解概念， 政府收入与政府支出是构成财

政压力的基础环节和关键因素， 而直接形成财政赤字

同样是财政压力的重要衡量角度， 会对财政压力产生

深刻影响。 财政赤字反映当年财政支出大于财政收入

的情况， 显性反映了我国当年政府财政压力问题； 政

府当年发债额与还本付息之比则可以反映因赤字所导

致的债务压力。 同时因为财政资金公共性， 还要将宏

观经济运行纳入考虑。
科学性。 在构建财政压力指数的过程中， 尽可能

使用相对指标。 消除量纲因素的同时， 减少时间趋势

对综合指标的影响。 同时在构建财政压力指数的过程

中要从数据本身为出发， 尽量减少人为主观因素的

干预。
准确性。 财政压力指数的构建衡量的是以四本预

算为主要范围的财政收支矛盾， 必须以自身概念为出

发， 准确区分与财政风险、 财政脆弱之间的区别。
如， 政府发行债券是对财政压力的缓解， 可以弥补财

政赤字， 但是过高的债务却加剧了财政风险， 导致财

政脆弱。
（二） 指标选取

根据全面性、 科学性以及准确性原则， 本文区别

于利用财政收支两个维度衡量财政压力的传统思维，
选取财政收入、 财政支出、 财政赤字、 财政债务以及

宏观经济运行五个维度对财政压力进行全面衡量。 但
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值得注意的是， 四本财政预算虽是我国财政最主要、
最直观的财政资源， 但广义范畴中的财政资源包含一

切社会资源， 例如国有资产、 自然资源、 公众捐款

等。 财政除筹集税收等财政收入外， 还具备在特殊情

况内调动一切社会资源的能力。 考虑到除四本财政预

算以外的财政资源具有特殊性、 复杂性、 不可预知

性， 难以衡量与测算， 况且我国未出现过财政危机，
故在财政压力指数构建中不考虑四本预算外的财政资

源。 同时， 中央 （总理） 预备费占中央预算比例不

到 ３％， 主要用于自然灾害救助、 科研奖励等临时性

用途， 故本文也未考虑中央预备费。
收入方面。 我国财政收入分为一般公共预算收

入、 政府性基金收入、 社会保险基金收入、 国有资本

预算收入， 即政府预算的 “四本账”。 社会保险基金

收入与国有资本经营收入的开立时间较晚， 且规模较

小， 不属于政府主要的支配资金， 故本文选取中央

（地方） 占全国财政总收入、 全国财政收入占国内生

产总值比重、 税收收入占一般公共预算收入， 以及政

府性基金收入比政府性基金支出衡量财政收入状况。
支出方面。 利用全国财政支出占国内生产总值比

重， 以及中央或地方财政支出与全国财政支出比重衡

量财政支出。 与此同时， 利用财政自给率， 即政府财

政收入除以政府财政支出衡量政府满足支出需求的自

给状况。
赤字方面。 财政赤字是衡量政府财政压力的直观

维度， 更高的赤字水平则反映了更高水平的财政压

力。 财政收入与财政支出反映的是其自身变化对财政

压力的影响， 财政赤字则进一步考虑了财政收支缺口

所产生的财政压力。 在衡量中国财政压力时， 利用财

政赤字率， 即财政赤字比国内生产总值衡量全国财政

赤字变动情况； 在衡量中央财政压力和地方财政压力

时， 利用财政赤字增速衡量财政赤字状况。
债务方面。 政府往往借助发行债务缓解财政压

力， 但债务的偿还同样会带来财政压力的上升， 是影

响财政压力的关键因素， 需要将债务发行额与债务偿

还额进行统筹考虑。 利用政府当年债务发行额比当年

债务还本付息额衡量政府债务方面的压力。 考虑到地

方外债收入占比过小、 数据可得性差， 本文忽略地方

外债因素。
宏观经济运行方面。 财政根植于经济， 财政压力

不仅取决于其自身运行状况， 还取决于经济规模等宏

观运行状况。 国内生产总值越高越能保障我国财政收

入， 从而降低我国财政压力。 通货膨胀率影响财政收

入实际情况， 当通货膨胀率低于 ３％时， 可以带来财

政收入的名义增长， 缓解财政压力； 当通货膨胀率高

于 ３％时， 通常认为可能会减弱经济增速， 从而降低

财政收入增速。 故选取国内生产总值同比增速和居民

消费价格同比增速衡量宏观经济运行状况。
本文数据来源为 ＷＩＮＤ、 ＣＥＩＣ 数据库、 国家统

计局、 《中国财政年鉴》， 以及财政部每年公布的当

年中央和地方预算执行情况与下年中央和地方预算草

案的报告作为补充。

表 １ 财政压力指数基础指标信息

衡量维度 全国财政压力指数 中央财政压力指数 地方财政压力指数

财政收入

全国财政收入 ／国内生产总值 中央财政收入 ／全国财政总收入 地方财政收入 ／全国财政总收入

税收收入 ／全国一般公共预算收入 中央税收收入 ／中央一般公共预算收入 地方税收收入 ／地方一般公共预算收入

全国政府性基金收入 ／全国政府性基金支出 中央政府性基金收入 ／全国政府性基金支出 地方政府性基金收入 ／地方政府性基金支出

财政支出
全国财政支出 ／国内生产总值 中央财政支出 ／全国财政总支出 地方财政支出 ／全国财政总支出

全国财政总收入 ／全国财政总支出 中央财政总收入 ／中央财政总支出 地方财政收入 ／地方财政支出

财政赤字 财政赤字率 中央财政赤字增速 地方财政赤字增速

政府债务
政府债券发行额 ／政府债券还本付息额 国债发行额 ／国债还本付息额 地方债发行额 ／地方还本付息支出

外债发行额 ／外债还本付息额 外债发行额 ／外债还本付息额 —

宏观经济状况
国内生产总值同比增速 国内生产总值同比增速 国内生产总值同比增速

消费价格水平 （ＣＰＩ） 同比增速 消费价格水平 （ＣＰＩ） 同比增速 消费价格水平 （ＣＰＩ） 同比增速

（三） 方法选择

指数权重的构建分为主观赋权法和客观赋权法，
主观赋权法一般包含德尔菲法、 等权重法等； 客观赋

权法则主要包含主成分分析法、 ＣＲＩＴＩＣ 赋权法、 熵

值法、 突变级数法等。 主观赋权法受到人为主观因

素影响， 很难保证公正客观， 不符合本文遵循的科
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学性原则， 故本文选择客观赋权法进行财政压力指数

的构建。 ＣＲＩＴＩＣ （Ｃｒｉｔｅｒｉａ Ｉｍｐｏｒｔａｎｃｅ Ｔｈｏｕｇｈ Ｉｎｔｅｒｃｒｉ⁃
ｔｅｒｉａ Ｃｏｒｒｅｌａｔｉｏｎ） 赋权法由 Ｄｉａｋｏｕｌａｋｉ 于 １９９５ 年提

出， 其考虑指标自身波动性的同时兼顾指标间的相

关程度， 利用数据自身的客观情况构建权重。［２６］

ＣＲＩＴＩＣ 赋权法的具体公式如下， 第 ｊ 个指标的权重

Ｗ ｊ 为：

Ｗ ｊ ＝
Ｃ ｊ

∑
ｎ

ｊ ＝ １
Ｃ ｊ

（ｊ ＝ １，２，３，…，Ｎ） （１）

其中 Ｃ ｊ 为第 ｊ 个指标涵盖的信息量， 具体为：

Ｃ ｊ ＝ σ ｊ ×∑
ｎ

ｉ ＝ １
（１ － ｒｉｊ） （２）

其中 σ ｊ 是指标的标准差， ｒｉｊ是指标之间的相关系数。
（四） 指标处理

１􀆰 正向化。
财政压力指数包含多项指标， 为消除指标量纲并

确保指标的同向性， 本文利用极差变化法对指标 ｘ 进

行正向化处理， 正向指标转化公式为：

ｘ′＝
ｘ－Ｘｍｉｎ

Ｘｍａｘ－Ｘｍｉｎ
（３）

负向指标转化公式为：

ｘ′＝
Ｘｍａｘ－ｘ

Ｘｍａｘ－Ｘｍｉｎ
（４）

适度指标转化公式为：

ｘ′＝

１－
ａ－ｘｉｊ

ｍａｘ｛ａ－Ｘｍｉｎ， Ｘｍａｘ－ｂ｝
， ｘｉｊ＜ａ

１，ａ⫹ｘｉｊ⫹ｂ

１－
ｘｉｊ－ｂ

ｍａｘ｛ａ－Ｘｍｉｎ，Ｘｍａｘ－ｂ｝
， ｘｉｊ＞ｂ

ì

î

í

ï
ï
ïï

ï
ï
ïï

（５）

２􀆰 标准化。
利用 Ｚ⁃Ｓｃｏｒｅ 标准化方法对指标 ｘ 进行标准化处

理， 计算公式为：

ｚ＝ ｘ
－μ
δ

（６）

其中 μ 为指标平均值， δ 为指标标准差。

３􀆰 统一化。
根据上述公式， 财政压力指数的计算公式为：

Ｆ ＝∑
Ｎ

ｊ ＝ １
Ｘ ｊ × Ｗ ｊ （７）

为方便理解与比较， 利用 Ｍｉｎ⁃Ｍａｘ标准化方法将

财政压力指数投射到 ［０， １］ 区间， 则财政压力指

数的最终计算公式为①：

ＣＦＰＩ＝
Ｆ－ＭｉｎＦ
ＭａｘＦ－ＭｉｎＦ

（８）

四、 财政压力指数有效性检验与结果分析

（一） 全国整体财政压力状况

为验证本文构建的中国财政压力指数 （ＣＦＰＩ）
的有效性， 本文以国内生产总值同比增速作为因变量

对 ＣＦＰＩ 进行回归， 观测中国财政压力指数对宏观经

济的影响。 当财政压力增大时， 政府保障支出责任能

力相应下降， 对宏观经济的拉动效应相应减少， 进而

会对宏观经济运行有明显的负面作用。

表 ２ 中国财政压力指数有效性检验结果

变量 （１） （２）

ＣＦＰＩ（－１）
－０􀆰 ０５９∗∗

（－２􀆰 ２１）
—

ＣＦＰＩ —
－０􀆰 ０６４ ８∗∗

（－２􀆰 ５０）

居民消费价格同比增速
１􀆰 ２６５∗∗∗

（９􀆰 ９４）
１􀆰 ２８６∗∗∗

（１０􀆰 ０８）

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％的统计显著性， 下同。

为了方便比较与理解， 我们在 Ｍｉｎ⁃Ｍａｘ转换结果

的基础上以 ０􀆰 ５为分界点将财政压力划分为高位区和

低位区。 根据中国财政压力指数的趋势变化， 可以看

出我国自 １９９４年分税制实施直到 ２００８年， 财政压力

逐渐趋缓， ２００８ 年以来， 财政压力明显快速上升。
具体地， 可以将我国 １９９２—２０２０ 年的财政压力划分

为以下五个阶段②：
第一阶段。 时间段为 １９９２—１９９３ 年， 指数呈现

上升趋势， 财政压力处于高位。 １９９４ 年分税制改革

以前， 我国财税事业以 “放权让利” 为主要指导思

想， 财政承包制的弊端逐渐暴露， 地方政府不断对企

９１

①
②

中央财政压力指数及地方财政压力指数均同。
限于篇幅， 具体数据可向作者索要， 下同。
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业减免税负， 达到 “藏富于企业” 和减少中央财政

的分成的双重目的 （高培勇， ２０１９［２７］）。 中央财政压

力不断攀升， 国家财力分散， 税制混乱复杂， 理顺中

央与地方财政关系、 建设适应市场需求的财税体制成

为我国进一步发展的内在要求。
第二阶段。 时间段为 １９９３—２００８ 年， 指数呈现

波动下降， 说明我国财政压力逐步减缓， 仅有 １９９８
年和 ２００３年两年财政压力高涨。 我国 １９９２ 年党的十

四大正式确立了社会主义市场经济体制的发展目标模

式， 市场整体性进入改革环节， 经济增速一度突破

２０％， １９９２年人均国内生产总值与 １９７８ 年相比涨幅

达 １０７􀆰 ８％， 极大程度保障了我国财政收入， 缓解财

政压力。 １９９８ 年， 受到东南亚金融危机的影响， 国

内经济下滑， 加之洪灾等不可抗力自然灾害的影响，
国内需求支出上升， 我国首次采用了积极的财政政策

应对经济下行， 增大财政支出。 ２００３ 年我国受到非

典疫情和自然灾害等不可抗力的影响， 财政压力上

升。 ２００５—２００７ 年我国经济好转， 甚至有所过热，
中央定调决定采用审慎的财政政策， 即稳健的财政政

策和货币政策， 减少了公共投资的规模， 减缓了财政

压力。 ２００８年次贷危机对我国财政压力冲击小于预

期的主要原因是因为当年 ＣＰＩ 有较大程度上涨， 从

２００７年的 ４􀆰 ８％上升至 ５􀆰 ９％。 在我国以增值税为主

体税种的情况下， ＣＰＩ的适度上涨有利于保障我国的

财政收入， 而财政支出则较少受 ＣＰＩ影响。
第三阶段。 时间段为 ２００８—２０１６年， 指数上涨较

快， 我国财政压力不断上升。 伴随次贷危机影响的加

深， 我国财政压力高涨。 在 ２０１０年第十一届全国人民

代表大会第三次会议上财政部明确表示 ２００９年是近几

年财政收入最难的一年， 从图 １中也可以看到 ２００９年
财政压力上升。 自 ２００９年以来， 中央工作经济会议连

续定调积极的财政政策助推经济发展， 同时在 ２０１３年
以减税降费作为税收改革的主基调， 在收入趋缓、 支

出刚性的情况下我国财政压力有较快的上涨。
第四阶段。 时间段为 ２０１６—２０１８年， 指数走低，

我国财政压力减缓。 随着经济的稳定复苏， 我国财政

压力逐渐缓和。 同时， 在财政制度建设方面， 党的十

八届三中全会提出 “建立现代财政制度”， 并将财政

定位到国家治理基础和重要支出的国家治理高度， 财

税体制改革取得重大进展和新成就。 我国正式颁布实

施新的预算法， 政府收支建立了全口径的 “四本

账”， 间接税制改革顺利开展， 我国税收征管能力不

断增强。
第五阶段。 时间段为 ２０１８ 年至 ２０２０ 年， 受到

２０１９年年底爆发的新冠疫情影响， 我国国内生产总

值增速下降至 ２􀆰 ３％， 全国财政总收入占国内生产总

值的比重由 ２１􀆰 ５４％下降至 １８％， 全国财政总支出占

ＧＤＰ 的比重也由 ２２􀆰 ５％上升至 ２４􀆰 ２％。 同时， 全国

政府性基金收入比全国政府性基金支出、 财政自给

率、 全国债务发行额比全国债务还本付息额等指标均

有不同程度的下降。
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图 １　 １９９２—２０２０ 年中国财政压力指数

（二） 中央及地方财政压力状况

表 ３展现了对中央财政压力指数与地方财政压力

指数对宏观经济状况的回归结果， 其中宏观经济状况

以 ＧＤＰ 增速进行衡量。 可以看到 ＣＣＦＰＩ 以及 ＣＬＦＰＩ
都对国内生产总值增速有显著的负面影响， 从而印证

了本文指数构建的有效性。

表 ３　 中央财政压力指数及地方财政压力指数有效性检验结果

变量 （１） （２） （３）

ＣＣＦＰＩ
－０􀆰 ０７９∗∗

（－２􀆰 ５３）
—

－０􀆰 ０８３∗∗∗

（－２􀆰 ８４）

ＣＬＦＰＩ —
－０􀆰 ０６０∗

（－１􀆰 ７２）
－０􀆰 ０６７∗∗

（－２􀆰 １２）

居民消费价格

同比增速

１􀆰 ２８９∗∗∗

（１０􀆰 １１）
１􀆰 １９９∗∗∗

（９􀆰 ２８）
１􀆰 ２９７∗∗∗

（１０􀆰 ８３）

从图 ２中可以看出， 中央与地方财政压力状况与

变化趋势是明显不同的。 中央财政压力大概可以以

２００８年作为分界， ２００８ 年以前中央财政压力在波动

中下降， ２００８年后在波动中上升。 １９９４ 年之前执行

的财政包干制难以保障中央财政收入， 财政收入占

ＧＤＰ 比重以及中央财政收入占整个 ＧＤＰ 比重的 “两
个比重” 下降， 给中央带来极大的财政压力， 公共

需求资金匮乏。 为了缓解中央财政压力， 中央政府发

行大量国债。 在外债方面， １９９４ 年我国外债负债率

达到 １７􀆰 ３％， 相较于 １９８５ 年的 ５􀆰 １１％上升了 １２􀆰 １９
０２
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个百分点； 在国债方面， 我国 １９９３ 年国债发行额为

５２７􀆰 ７ 亿元， １９９４ 年国债发行额达 １ １３７􀆰 ５５ 亿， 涨

幅达 １１５􀆰 ５７％， 而 １９９３ 年的涨幅也有 ３０％。 面对一

系列问题， 我国基于税制改革在 １９９３ 年推出分税制

改革， 正确处理中央与地方的分配关系， 划分中央与

地方的支出责任范围， 中央财政收入占全国财政收入

的比重明显上升， 同时中央财政支出占全国财政支出

比例下降 ４􀆰 ９７％， 有效缓解了地方压力。 此后， 伴

随我国 ＧＤＰ 生产总值高速发展， 中央财政收入相应

扩大， 并且伴随着税收征管的加强， 我国中央财政压

力逐步下降。 ２００８ 年次贷危机爆发于下半年， 对

２００８年的冲击较缓， 在 ２００７ 年财政超收较多的情况

下， ２００８年中央财政总收入增速为 ２１􀆰 ４１％， 中央财

政总支出增速从 ２００７ 年的 ２７􀆰 ５５％下降至 ２００８ 年的

１９􀆰 ３６％。 ２００９年中央财政压力明显上升， 中央财政

总收入增速下降至 ４􀆰 ８７％， 财政支出增速高达

２０􀆰 ２４％。 但受到产能过剩、 投资减缓的影响， 我国

２０１４ 年经济下行， 国债发行增度也相应下降， 从

２０１３年的 １７􀆰 ９８％下降至 ２０１４ 年的 ４􀆰 ７４％， 同时中

央财政支出端增幅有所上升， 如中央本级财政支出预

算增速由 ９％上升到 １１％， 外债还本付息额由 ２０１３
年 １２３亿上升到 ２０１４ 年的 ２０９ 亿， 导致中央财政压

力有较大程度的上涨。
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图 ２　 １９９２—２０２０ 年中央及地方财政压力指数

地方财政压力则一直在高位波动， 仅有 １９９８ 年、
２００３年以及 ２００７年因财政结余的大幅增长下降至低

位区。 从平均来看， 地方税收收入占地方一般公共预

算收入的平均值 ８４􀆰 １８％， 而中央则为 ９５􀆰 １４％， 而

地 方 政 府 支 出 额 比 全 国 支 出 总 额 的 平 均 值 为

７９􀆰 ７６％， 而中央的平均水平为 ５６􀆰 ２４％。 近几年来，
我国为应对经济下行出台三项重大政策再次调整央地

财政关系， 首先是保持增值税 “五五” 分成比例不

变， 鼓励地方培育和拓展税源； 其次是调整税留抵退

税分担机制， 缓解部分地区留抵退税压力； 最后是后

移消费税征收环节， 将部分生产 （进口） 缓解征收

的现行消费税品逐步后移至批发或零售环节， 拓宽地

方收入来源。 外加地方债的发行也有效缓解了地方财

政压力。
从中央财政压力和地方财政压力的结果图还可以

得出以下几点重要结论：
第一， 中央财政在本次疫情中承受了较大的财政

压力。 受新冠疫情的影响， 中央财政总收入由 ２０１９
年的 ５􀆰 ２３％下降至 ２０２０年的－０􀆰 ９２％， 总支出增速由

２０１９ 年的 ７􀆰 １６％上升至 ７􀆰 ８１％， 财政自给率则由

２０１９年的 ８３􀆰 ４８％下降至 ２０２０ 年的 ７６􀆰 ７２％。 对于缓

解地方压力， 我国在 ２０２０ 年增发 １ 万亿抗疫特别国

债并扩大财政赤字 １万亿， 并将两个 “１ 万亿” 直接

转给地方， 从而导致中央财政压力直接加大， 几乎与

１９９４年分税制改革时期的财政压力相当。
第二， 中央财政压力不容忽视。 根据图 ２的财政

压力指数图， 可以看出中央财政压力增速明显要快于

地方财政。 尤其是自 ２０１５ 年以来中央财政压力一直

在高位区波动， 与地方财政压力不相上下， 甚至在某

些年份要高于地方财政压力。 在关注横向财政压力的

同时， 也需要关注纵向财政压力是否均衡， 过大的中

央财政压力不仅会影响中央宏观调控能力与中央权

威， 还会进一步产生社会不稳定等一系列问题。
第三， 地方为填补 ２０１５—２０１７ 年财政赤字发行

地方债， 或导致 ２０２２—２０２４ 年财政压力上升。 ２００９
年为了应对经济危机， 缓解财政压力， 国务院批准财

政部每年代发 ２ ０００亿地方政府债券， 并由中央财政

代办偿还。 ２０１５年财政部印发 《２０１４ 年地方政府自

发自还试点办法》， 对地方政府债券自发自还进行试

点， 继续推动地方政府债券改革， 于 ２０１５ 年进入全

面规范阶段。 ２０１４ 年我国地方政府债券发行额为

４ ０００亿元， ２０１５年就达到 ３８ ３５０􀆰 ６２ 亿元， ２０１９ 年

为 ４３ ６２４􀆰 ２７亿元， 有效缓解地方政府财政压力的同

时导致政府债务因素的较大波动 （地方债发行额比

地方债还本付息额）， 在结果上体现为 ２０１５—２０１７年
地方财政压力的高峰期。

从地方债发行结构上看， ２０１４—２０１７ 年的地方债

集中在 ３～６年期以及 ６～１０年期的中期债券， １年内及

１０年以上债券发行额较少。 从图 ３ 中也可以看到

２０２２—２０２４年 １年内的剩余地方债有明显比例的上涨。
在地方债发行规模压缩趋势下， ２０２２—２０２４ 年地方债

偿还难度上升， 或造成较大的地方财政压力。 需要注

１２
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意的是， 本文所研究的地方财政压力是地方整体财政

压力。 我国地方压力整体较为缓和， 但因省际财政收

支状况悬殊， 财政压力也有较大的差距。
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图 ３　 ２０１４—２０２４ 年剩余地方债期限结构

五、 财政压力指数的应用场景

（一） 利用财政压力指数对财政风险进行预警

财政风险预警是财政压力指数最为关键的应用场

景。 目前， 对财政风险的预警指标主要以欧盟制定的

“财政赤字占 ＧＤＰ 比重不超过 ３％” 以及 “公共债务

占 ＧＤＰ 比重不超过 ６０％” 为主要依据， 但各国国情

不同， 我 国 及 日 本 的 客 观 事 实 证 明 “ ３％” 和

“６０％” 并非绝对的 “风险红线”。 为对我国财政中

长期规划作出更好判断、 保障财政的可持续发展， 可

以在现有财政预警指标的基础上， 对每年的财政数据

以三年期、 五年期、 八年期以及十年期进行相应计

算， 综合不同时间范围内的财政压力指数结果判断当

年财政压力状况， 在较长时间范围内的财政压力高值

则需要特别警惕和研究， 具体应用过程可见图 ４。 根

据 １９９２年至 ２０２０年的财政压力指数运算结果， 本文

给出基于 ２９年的风险阈值作为参考： 我们以财政压

力指数大于均值作为选取标准， 将符合条件的财政压

力指数原值进行平均， 得到中国财政压力指数风险阈

值 ０􀆰 ８８， 中央财政压力指数风险阈值 ０􀆰 ７１６， 地方财

政压力指数阈值 ０􀆰 ６５８。 即， 当新一年的财政压力指

数超过风险阈值时， 意味着该年的财政压力处于

１９９２年以来的高风险区位， 需要进行及时干预并调

整政策。 以测算分析 ２０２２ 年财政压力指数为例， 首

先获取 ２０２２ 年相关的财政及经济数据， 分别代入

ＣＲＩＴＩＣ模型， 计算 ２０２０—２０２２ 年、 ２０１８—２０２２ 年、
２０１５—２０２２ 年以及 ２０１２—２０２２ 年的财政压力指数，
观测 ２０２２年财政压力在短中长时间范围内的压力状

态。 再在此基础上， 将各阶段高于其平均值的财政压

力数值进行平均， 得到不同时期的财政风险阈值， 以

此综合判断 ２０２２年的财政压力状况及财政风险。
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图 ４　 财政压力指数预警作用流程图

值得注意的是， 尽管有的收入类指标快速增长，
但不一定意味着财政压力的减弱， 反而会因为数据变

动过大催生潜在的财政风险、 影响财政可持续性。 例

如， ２０１５年后地方债务全面放开， 债务规模快速增长，
虽然对财政压力有一定的缓解作用， 但并非保障地方

财力增长的长久之计， 反而引发财政风险的快速上升，
威胁财政可持续性， 带来地方财政压力大幅上升。

（二） 可辅助财政预算编制， 提供财政预决算偏

差合理性解释

财政预算是对未来一定时期的财政收支进行预测

和计划的财政行为， 财政压力指数的应用对于财政预

算而言不仅可以在预算编制中提高预算的精细度和科

学性， 还可以在财政预算执行的过程中调整财政预算、
辅助降低财政预决算偏差， 并为预决算偏差最终结果

的合理性提供判断依据， 具体应用流程可见图 ５。
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图 ５　 财政压力指数辅助财政预算流程图

２２



　 ２０２２年第 ４期 ·财政税收·

一方面， 在财政预算编制过程中， 将预测数据代

入到模型之中， 得出潜在财政压力指数， 当财政压力

指数不在接受范围之内， 则对财政预算进行相应调

整， 直到得出平衡保障必要财力与降低财政风险之间

的最优值。 财政伴随经济发展和国家建设而生， 经济

变化不止， 财税变革不停。 我国现代财税制度和现代

财税金融制度尚在深化改革之中， 内外部经济形势深

刻变化， 不确定性高。 通过对经济的提前判断可以更

好调整策略方针， 降低财政不确定性， 对财政压力提

前进行预防， 做到心中有数。
另一方面， 降低财政预决算偏离度是现代预算制

度和新 《预算法》 的基本要求， 但财政预决算偏差

是无法彻底避免的， 并且科学而适度的财政预决算偏

差有存在的必要意义， 是政府主观能动性与经济治理

能力的直接体现。 第一， 在财政预算执行过程中， 可

以利用预算数据和决算数据得出不同的财政压力指

数， 反映财政执行状况以及财政预决算整体偏差情

况， 从而更好地对预算执行进行监督与调整。 值得注

意的是， 实际财政压力指数不一定仅在年终或预算年

度结束时才可以进行分析， 可以根据季度进行分析财

政压力状况， 从而可以适时调整财政预算方案， 尤其

是当地震、 台风或疫情等不可抗力发生时， 为财政政

策的灵活调整提供数据基础。 第二， 在财政预算执行

结束进行决算时， 可利用潜在压力指数与实际财政压

力指数的差值对政府化解财政风险行为进行评价， 若

实际财政压力指数低于潜在财政压力指数， 意味着政

府对财政风险进行了有效把控和化解， 财政预决算偏

差则存在一定的合理性。 当然， 还需要进一步结合其

他指标进行评估， 避免地方政府为了单纯追求财政压

力减小而增加居民、 企业税负或大幅增加不合理非税

收入行为。
（三） 为我国财政压力的横向和纵向不均提供经

验证据

省级财政压力自分税制改革以来就饱受争议，
而中央财政压力在纵向财政压力中往往被忽视。 省

级政府为了获得更多的财政转移支付以及上级部门

的关注， 更有倾向在媒体中透露自身财政的收支压

力。 而中央政府透露自身压力的动力较弱， 一方

面， 我国财政是大国财政， 中央部门的利益出发点

并非部门私利， 而是服务于国家战略和改革目标；
另一方面， 财政体系并不能在短时间内变革， 过度

宣传或不恰当的描述可能引起不必要的麻烦， 导致

下级单位的误解。 与此同时， 居民和企业对省级财

政单位提供的公共服务获得感更强， 对于国家范围

内非排他性和非竞争性更强的公共服务以及公共产

品反而容易忽视， 进而其感受地方政府的财政压力

更为明显。 根据上文财政压力指数结果来看， 地方

财政压力仅在 ２００８ 年到 ２０１３ 年间连续高于中央财

政压力。 财政压力指数对中央和地方财政压力的直

观衡量可在一定程度上减轻地方政府不合理的转移

支付要求， 并加强对中央政府财政压力的关注， 促

进纵向财政压力公平。
财政横向公平是建立现代财政制度的重点内容，

我国各省份之间财政汲取能力和财政支出需求有较大

悬殊， 根据 ２０１９ 年的数据， 位列第一的广东省财政

收入 １２ ６５４􀆰 ５３亿是排名最后的西藏自治区的 ５７ 倍。
财政公共服务均等化是新型城镇化的基础需求， 也是

建立现代财政制度并逐步实现共同富裕的必然选择。
省级范围内的财政压力指数可以为我国转移支付制度

和对点帮扶政策提供新的数据证据， 显性化地区之间

的财政压力差异， 服务于区域财政政策精准化制定。
财政压力指数具有较高水平的实用性， 使用门槛低，
以上述指标为基础， 利用 ＣＲＩＴＩＣ 法构建省级范围内

的财政压力指数， 综合并直观衡量各省份之间的财政

压力， 促进财政资源在横向范围内更好分配， 具体应

用流程可见图 ６。
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图 ６　 财政压力指数分析财政横纵向压力流程图

（四） 满足研究分析的需要， 为财政压力的多维

衡量提供分析视角

根据上述文献综述的结果， 目前绝大部分文献在

研究财政压力的影响时， 仅仅利用财政收支缺口占一

般公共服务比重等指标进行衡量， 缺乏一定的全面

性、 科学性与有效性。 财政压力指数是综合衡量财政

压力的数理方法， 在一定程度上弥补了指标衡量法、
外生事件冲击衡量法的短板， 可与目前使用较多的财
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政自给率、 财政收支缺口、 财政收支缺口占一般公共

收入等指标一并使用、 互为支撑， 增强研究结论的稳

健性， 丰富关于财政压力的衡量工具。
同时， 财政压力指数变化不仅仅因数值本身变化

而变化， 还因数值变化所带来的权重变化而变化。 根

据通过分析子维度以及具体指标权重的变化， 可对该

维度的财政作用或财政贡献有更直观的把握。 在未来

的研究中， 可以将财政压力指数作为研究对象， 分析

财政收入、 财政支出、 政府债务等子维度的不同影响

和内在影响机制、 具体分析影响财政压力的具体因

素， 以及财政政策评价等。 例如可以分析财政收入对

财政压力的影响弹性， 转移制度和地方债对地方财政

压力的不同影响， 财政预决算偏差、 人口结构变化等

因素对财政压力的异质影响等。
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一、 引言

２００８年全球金融危机后， 各国加大了宏观审慎

政策的实施力度， 希望借此减小国内产生系统性金融

风险的可能性。 然而， 随着金融一体化和全球互联性

的深入， 一国出于金融稳定目的实施的宏观审慎政策

会对其他国家的宏观审慎政策产生影响。 这是因为一

国实施宏观审慎政策的影响可能会通过跨境资本流动

蔓延至其他国家。 这不但破坏了来源国政策的有效

性， 还会对溢出目的国的金融市场和金融机构造成冲

击， 进而促使目的国及时调整宏观审慎政策以维护金

融稳定。 也就是说， 一国的宏观审慎政策使其他国家

做出了宏观审慎政策调整， 即产生了溢出效应。
党的十九大报告提出要推动形成全面开放的新格

局， 强调开放带来进步。 ２０２１ 年 ７ 月， 中国人民银

行下半年工作会议也谈到要进一步有序推进金融开

放。 跨境资本流动是政策溢出的重要渠道。 金融开放

会扩大跨境资金流通渠道、 降低跨境交易成本， 从而

有效地促进资金的跨境流动 （杨子晖和陈创练，
２０１５［１］）。 因此， 随着中国金融开放的推进， 外部宏

观审慎政策的影响变得不容忽视， 其对中国宏观审慎

政策的溢出有多大？ 溢出效应如何传导？ 中国的金融

稳定会不会影响溢出效应？ 深入研究这些问题， 有助

于加深对宏观审慎政策溢出传导机制的理解， 深化金

融稳定与政策溢出之间关系的认识， 因此具有重要的

理论意义。 同时， 将外部政策溢出效应纳入考虑范

围， 有助于中国监管当局更好地制定和执行宏观审慎

政策， 降低溢出效应可能带来的金融风险， 因此本文

的研究又具有重要的现实意义和政策价值。 为了回答

上面提出的问题， 本文首先对不同政策工具的溢出传

导机制进行了分析； 然后构建溢出指数对宏观审慎政

策的溢出效应进行了讨论； 最后实证检验了中国金融

稳定对外部宏观审慎政策溢出效应的影响。
以往的研究重视对宏观审慎政策溢出渠道， 以及

不同类型政策工具对其影响的分析， 但对溢出目的国

的政策反应鲜有讨论。 本文的贡献在于： 第一， 量化

了来源国宏观审慎政策对目的国宏观审慎政策的溢出

效应。 这使得更为细致和深入地讨论国家间的宏观审

慎政策影响成为可能。 第二， 对比分析了外部两种具

体的宏观审慎政策工具： 存款准备金率和贷款价值

比， 对中国的溢出效应； 实证检验了中国的金融稳定

对溢出效应的影响， 加深了对不同政策工具溢出效应

的理解。
余文结构如下： 第二部分为文献综述； 第三部分

为影响机制分析和研究假设； 第四部分为宏观审慎政

策溢出效应指标构建方法和数据描述； 第五部分为宏

观审慎政策溢出效应分析； 第六部分为中国金融稳定

对外部宏观审慎政策溢出效应的影响分析； 第七部分

为结论与政策启示。

二、 文献综述

目前大多数宏观审慎政策都明确适用于银行系

统， 其本质上是一种激励银行的机制 （方意和黄丽

灵， ２０１９［２］）。 当监管政策发生变化时， 国际资本会

通过流入和流出银行进行回应 （Ｂｒｅｍｕｓ 和 Ｆｒａｔｚｓｃｈｅｒ，
２０１５［３］）。 ２００８年金融危机爆发后， 银行的风险容忍

度有所上升 （项后军等， ２０１８［４］ ）， 在资本流出中起

着重要作用 （范小云等， ２０２０［５］ ）。 而银行跨境信贷

是宏观审慎政策溢出的重要渠道 （Ｋａｎｇ 等， ２０１７［６］ ），
也是相关溢出渠道研究的重点。 本文主要涉及以下两

方面文献内容。
（一） 关于宏观审慎政策跨境信贷溢出渠道的

研究

宏观审慎政策对本国和外国银行的跨境信贷都会

产生影响。 一方面， 紧缩性宏观审慎政策会使拥有地

区性或全球性业务的本国银行向外国发放贷款

（Ａｖｄｊｉｅｖ等， ２０１７［７］）。 在这一过程中， 本国银行向

外国市场上风险较高的公司提供了更多的贷款

（Ｏｎｇｅｎａ等， ２０１３［８］ ）， 从而承担了更高的风险， 造

成了本国宏观金融系统的不稳定 （赵胜民和何玉洁，
２０１９［９］）。 此外， 这些增加的贷款还会导致外国市场

信贷繁荣或资产价格压力， 进而影响外国的金融稳

定。 另一方面， 紧缩性宏观审慎政策会使外国银行增

加对本国的放贷。 紧缩性监管要求使信贷资金从本国

受监管的外国子公司转移到位于该国未受监管的外国

分行， 这一漏出数额很大， 约占总贷款供应变化的三

分之一 （Ａｉｙａｒ 等， ２０１４［１０］ ）。 因此， 相对于本国的

银行， 外国分行和跨境贷款机构提供了更多的信贷，
并承担了更大的风险 （Ｒｅｉｎｈａｒｄｔ和 Ｓｏｗｅｒｂｕｔｔｓ， ２０１５［１１］）。

综上， 宏观审慎政策会影响政策来源国和政策溢

出目的国银行的跨境信贷， 进一步影响目的国的银行

风险和金融稳定。 但是对于目的国因金融稳定受到影

响进行的及时政策反应， 即来源国政策对目的国政策

的溢出效应， 还罕有文献进行分析和讨论。 本文首先
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对银行跨境信贷渠道下溢出目的国的政策反应机制进

行了分析， 然后使用 Ｑｕａｌ ＶＡＲ 模型将离散的宏观审

慎政策变量转为连续的政策潜变量， 在此基础上进一

步构建了政策溢出效应指数。 通过这种方法， 本文讨

论并量化了国家之间宏观审慎政策的溢出效应， 为目

的国监管当局进行及时、 有效的政策反应提供了一定

的参考。
（二） 关于不同类型宏观审慎政策工具对跨境信

贷影响的研究

宏观审慎政策对政策工具表现出不同的敏感性

（方意， ２０１６［１２］）， 已有文献从政策工具作用的对象：
借款人和贷款人入手， 对不同类型宏观审慎政策工具

影响银行跨境信贷的问题展开了分析。 第一， 针对借

款人的政策研究集中于部门工具中的贷款标准限制。
贷款标准限制是面向金融产品的监管工具， 对国内外

银行的影响相似 （Ｇａｌａｔｉ 和 Ｍｏｅｓｓｎｅｒ， ２０１８［１３］ ）。 因

此， 这一政策工具不会引起外国银行跨境信贷的流

入， 但会引起本国银行国际债权的增加， 且银行资本

状况越好， 国际债权增加的幅度往往越大 （Ａｖｄｊｉｅｖ
等， ２０１７［７］）。 第二， 针对贷款人的政策研究集中于

资本工具中的资本要求和流动性工具中的存款准备

金率。 在资本要求方面， 当资本标准提高时， 外国

银行会增加对本国的债权 （Ｒｅｉｎｈａｒｄｔ 和 Ｓｏｗｅｒｂｕｔｔ，
２０１５［１１］）。 这是因为资本要求提高了本国银行的加权

平均资本成本， 但跨境贷款由于不受影响而产生了融

资优势。 在存款准备金率方面， 当存款准备金率提高

使得本国融资成本上升时， 本国银行增加了向国际银

行的贷款 （Ａｖｄｊｉｅｖ等， ２０１７［７］）。
学者们对资本工具、 流动性工具和部门工具的影

响进行了比较， 得出的结论不尽相同。 一部分学者认

为资本工具和流动性工具的监管对银行跨境信贷的影

响要比部门工具大 （ Ｆａｈｒ 和 Ｚ·ｏｃｈｏｗｓｋｉ， ２０１５［１４］ ），
另一部分学者却认为流动性工具或部门工具比资本工

具的影响更大 （Ｋａｎｇ等， ２０１７［６］）。
综上， 不同类型宏观审慎政策工具对跨境信贷以

及目的国金融稳定产生的影响存在差异。 因此， 目的

国监管当局对金融稳定变化的政策反应也不同， 但罕

有相关研究对这一问题进行讨论。 本文以中国使用最

为频繁的两项宏观审慎政策工具： 存款准备金率和贷

款价值比为例， 对比分析了两种政策溢出效应的差

异， 并进一步实证检验了中国的金融稳定对外部宏观

审慎政策溢出效应的影响。 这不但加深了对不同宏观

审慎政策工具溢出效应的理解， 还为监管当局做出差

异化的决策提供了借鉴。

三、 影响机制分析和研究假设

存款准备金率 （ＲＲ） 政策和贷款价值比 （ＬＴＶ）
政策是目前全球应用广泛、 中国使用最为频繁 （Ａｌａｍ
等， ２０１９［１５］）、 对国际银行信贷扩张影响最大的两项

宏观审慎政策工具 （Ａｖｄｊｉｅｖ等， ２０１７［７］）， 也是国内

学者进行对比研究的政策工具 （梁琪等， ２０１５［１６］；
荆中博和方意， ２０１８［１７］）。

目的国的金融稳定会影响宏观审慎政策溢出效

应。 当来源国实施紧缩性宏观审慎政策时， 会通过跨

境信贷渠道影响目的国金融市场的信贷和房价。 这会

进一步影响银行的系统性风险 （童中文等， ２０１５［１８］ ）。
此时， 监管当局执行宏观审慎政策能够明显抑制系统

性风险和房价的波动幅度 （郭娜等， ２０１９［１９］ ）。 因

此， 来源国实施的政策最终会引起目的国宏观审慎政

策的被动调整， 即产生了政策的溢出效应。 如前所

述， ＲＲ政策和 ＬＴＶ政策是分别针对贷款人和借款人

的工具， 由于作用的对象不同， 政策引起的跨境信贷

变动存在差异。 这种差异使得目的国的金融稳定变

量： 信贷和房价， 在两种情况下变化不同， 由此引起

目的国政策的被动调整也不相同。 因此， 金融稳定和

溢出效应之间的关系与使用的政策工具有关。 具体

而言：
第一， 紧缩性 ＲＲ 政策限制了来源国银行的资

金， 对更依赖于银行间市场融资的银行产生了影响。
由于来源国银行间市场的资金变得短缺， 融资成本上

升， 来源国银行开始向其他资金来源融资， 以消除

ＲＲ提高对其的负面影响。 政策溢出目的国银行的资

金在逐利因素的驱动下会通过国际银行间市场流向来

源国， 国际银行贷款随之上升。 此时， 目的国由于资

金流出， 金融市场信贷供给下降、 贷款利率上升、 金

融稳定变量： 信贷和房价的增速下降。 因此， 当目的

国监管机构观测到来源国实施紧缩性 ＲＲ 政策时：
（１） 如果本期目的国金融市场上的信贷和房价下降，
来源国的政策溢出可能会造成信贷和房价进一步下跌。
此时， 目的国的紧缩性政策压力变得更小， 监管当局

会在本期及时做出政策反应。 信贷和房价本期下降越

大， 政策反应的强度越大， 溢出效应增大。 （２） 如果

本期目的国金融市场上的信贷和房价上升， 来源国政

策溢出引起的信贷和房价下跌会抵消上升的情形。 由

７２
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于对金融稳定变量的变化没有确定的预期， 目的国无

法在本期做出及时的政策反应， 溢出效应减小。
根据以上分析， 本文提出假设 １。
假设 １： 中国金融稳定变量： 信贷和房价的变化

与外部紧缩性 ＲＲ政策溢出效应成反向关系。
第二， 紧缩性 ＬＴＶ政策是针对金融产品的监管，

所有的银行机构都受到相同的约束。 在此背景下， 来

源国银行资金会通过跨境信贷的方式流向目的国。 此

时， 目的国金融市场的信贷供给上升、 贷款利率下

降。 金融稳定变量： 信贷和房价的增速上升， 房地产

市场的风险又增加了银行的风险 （方意等， ２０２１［２０］ ）。
因此， 当目的国监管机构观测到来源国实施紧缩性

ＬＴＶ政策时： （１） 如果本期目的国金融市场上的信

贷和房价上升， 来源国政策溢出可能会造成信贷和房

价进一步上升。 此时， 目的国的紧缩性政策压力变得

更大， 监管当局会在本期及时做出政策反应。 国内信

贷和房价本期上升越大， 政策反应的强度越大， 溢出

效应增大。 （２） 如果本期目的国金融市场上的信贷

和房价下降， 来源国政策溢出引起的信贷和房价上升

会抵消下降的情形。 由于对金融稳定变量的变化没有

确定的预期， 目的国无法在本期做出及时的政策反

应， 溢出效应减小。
根据以上分析， 本文提出假设 ２。
假设 ２： 中国金融稳定变量： 信贷和房价的变化

与外部紧缩性 ＬＴＶ政策溢出效应成正向关系。
传导过程如图 １所示。
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图 １　 来源国宏观审慎政策对目的国的溢出传导

四、 宏观审慎政策溢出效应指标

构建方法和数据描述

（一） Ｑｕａｌ ＶＡＲ模型

宏观审慎政策涉及大量实施间隔和频率存在差异

的工具。 以往的文献要么进行事件研究， 要么根据紧

缩或宽松的立场变化， 使用离散指标对这些事件进行

标记。 然而， 在没有政策行动的样本期内， 二元政策

指标无法捕捉政策立场的变化。 Ｔｉｌｌｍａｎｎ （２０１５） ［２１］

认为宏观审慎政策可以被直接观察到的执行次数很

少， 这导致对政策的有效性知之甚少， 因此可以使用

定性向量自回归 （Ｑｕａｌ ＶＡＲ） 模型将二元政策变量

变为连续变量， 揭示宏观审慎政策连续的潜在监管

压力。 根据这一思想， 荆中博和方意 （２０１８） ［１７］用
Ｑｕａｌ ＶＡＲ模型模拟了中国 ＲＲ 政策和 ＬＴＶ 政策的潜

变量， 并分析了这两种政策对贷款增速、 房地产价格

增速等金融稳定目标的有效性和靶向性。 本文沿袭了

这一思想， 将 ＲＲ政策和 ＬＴＶ政策实施的样本国家扩

展到全球范围， 对执行这两类政策的国家进行了政策

模拟和讨论。

现实中观察到的宏观审慎政策变化， 可以用二进

制变量 ｙｔ∈（０， １） 表示， ｙｔ 是监管当局政策行动的

反映。 Ｑｕａｌ ＶＡＲ模型的思想主要基于两个主要假设。
假设一： ｙｔ 是由一个连续的潜变量 ｙ∗ｔ 驱动的； 假设

二： ｙｔ 和 ｙ∗ｔ 都是内生的， 它们与其他可观察变量一

起由一个 ＶＡＲ 系统决定。 ｙｔ 的值是否为 １ 取决于潜

变量是否大于 ０：

ｙｔ ＝
０ ｉｆ
１ ｉｆ{

　 ｙ∗ｔ ≤０

　 ｙ∗ｔ ＞０
（１）

ｙ∗ｔ 可以被解释为实施紧缩行动的压力： 如果这一压

力超过某个阈值， 政策当局就会采取行动。 考虑到

宏观审慎政策变量具有内生性， 在这个 ＶＡＲ 模型

中政策会与其他宏观经济变量相互作用。 形式上，
一个包含 ｋ 个内生变量和 ｐ 阶滞后的 ＶＡＲ模型可以

写成

Φ（Ｌ）Ｙｔ ＝μ＋εｔ （２）

其中， Ｙｔ ＝ （Ｘ ｔ， ｙ∗ｔ ） ′， Ｘ ｔ 包括金融稳定目标、 货币

政策、 物价水平、 经济增长等宏观经济变量， Φ（Ｌ）
８２
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为 Ｌ＝ ０， １， …， Ｐ 的一系列 Ｋ×Ｋ 矩阵， 当 Ｌ ＝ ０ 时，
Φ（０） 为单位矩阵， μ 为截距， εｔ 为随机扰动项。

不可观测的连续潜变量 ｙ∗ｔ 可以通过建立一个关

于 ｙｔ 的动态 Ｐｒｏｂｉｔ模型来进行估计：

ｙ∗ｔ ＝ ρｙ∗ｔ－１＋βＸ ｔ－１＋ηｔ （３）

其中， Ｘ ｔ－１为解释变量， ρ、 β 为待估参数， 连续潜

变量 ｙ∗ｔ 具有自回归特性， 随机扰动项 η ｔ 服从正态

分布。 本文利用马尔可夫链 蒙特卡洛 （ＭＣＭＣ）
方法来估计动态 Ｐｒｏｂｉｔ 模型。 ＭＣＭＣ 估计可以对这

个 ＶＡＲ系统进行联合估计， 并得到潜变量。 ＶＡＲ
系统中的多元交互作用能够提取内生潜变量以及二

元信息中所包含的信息。 为了便于 ＭＣＭＣ 估计， 本

文假设 ＶＡＲ 系数 Φ 为正态分布， 其中的均值和方

差由 ＯＬＳ系数给出； 方差－协方差矩阵为逆 Ｗｉｓｈａｒｔ
分布； 受边界 ｙ ｔ ＝ １ 的限制， 潜变量 ｙ∗ｔ 为截断的正

态分布。
本文不关注整体策略立场， 即－１ ／ ０ ／ ＋１ 系列政

策事件， 只讨论包含 ０ ／ １ 序列的紧缩模型， 将关注

点放在紧缩性宏观审慎政策的讨论上。 这是因为宏

观审慎政策在繁荣时期更有必要性： 一方面， 系统

性风险高发于信贷繁荣与信用过度扩张时期。 只有

在繁荣时期， 借款行为才应该受到监管 （Ｆｌｅｍｍｉｎｇ 等，
２０１９［２２］）； 另一方面， 很少有政策能够在不利时期帮

助阻止银行杠杆率和资产价格的下降 （Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等，
２０１３［２３］）。

（二） ＬＡＳＳＯ⁃ＶＡＲ模型

Ｄｉｅｂｏｌｄ和 Ｙｉｌｍａｚ （２００９） ［２４］认为对 ＶＡＲ 模型预

测误差方差分解的结果进行处理可以度量市场之间的

溢出效应。 本文参考这一思想， 通过构建宏观审慎政

策的溢出效应指数来分析不同国家之间的政策溢出效

应。 本文将紧缩性宏观审慎政策连续潜变量作为

ＶＡＲ模型中的内生变量， 可以得到 Ｎ 元 ｐ 阶的 ＶＡＲ
模型：

Ｙ∗ｔ ＝ ν ＋∑
ｐ

ｉ ＝ １
ΦｉＹ∗ｔ －１ ＋ εｔ （４）

其中， Ｙ∗ｔ 包括 Ｘ 个国家宏观审慎政策的潜变量， ν
为 Ｘ－１维的截距向量， Φｉ 表示 Ｘ×Ｘ 维的系数矩阵，
ｐ 是滞后阶数， εｔ 为 Ｘ×１维独立同分布的扰动项。

ＬＡＳＳＯ的方法可以有效地减少内生变量的个数，
以便更有效地估计 ＶＡＲ 模型的参数， 可以同时实现

估计参数和变量选择。 ＬＡＳＳＯ⁃ＶＡＲ 模型的估计表达

式如下所示：

ｍｉｎ∑
Ｔ

ｔ ＝ １
‖Ｙｔ－ｖ－∑

ｐ

ｉ ＝ １
ΦｉＹｔ－ｉ‖２

Ｆ＋λ ｉ‖Φｉ‖１ （５）

‖Φｉ‖１ ＝∑
Ｎ

ｊ ＝ １
Φｉ，ｊ （６）

其中， ‖Ａ‖Ｆ 为矩阵 Ａ 的弗罗贝尼乌斯范数 （Ｆｒｏｂｅ⁃
ｎｉｕｓ ｎｏｒｍ）， 是该矩阵各项元素绝对值平方的总和。
λ ｉ 是惩罚参数， 其通过连续交叉验证进行估计。
‖Φｉ‖１ 表示 ｌ１ 惩罚项， 为向量中各个元素绝对值之

和， 可以通过将最不显著的元素赋值为 ０， 从而减少

横截面系数的数量。
（三） 溢出效应指数构建

类似李政等 （２０２０）［２５］的做法， 本文借鉴 Ｄｉｅｂｏｌｄ
和 Ｙｉｌｍａｚ （２０１２） ［２６］的思路， 使用广义方差分解来识

别同期因果关系、 构建宏观审慎政策溢出效应指数。
在超前 Ｈ 步预测的广义方差分解中， 第 ｊ 个变量对第

ｉ 个变量方差的贡献度表达式为：

θｉ，ｊ（Ｈ） ＝
σ －１

ｊ，ｊ∑
Ｈ－１

ｈ ＝ ０
（ｅ′ｉ Ａｈ∑ｅｊ） ２

∑
Ｈ－１

ｈ ＝ ０
（ｅ′ｉ Ａｈ∑ｅｊ）

（７）

其中，∑ 是误差项 ε 的方差矩阵， σ ｊ， ｊ是第 ｊ 个方程

误差项的标准差， 向量 ｅｉ 中第 ｉ 项的值为 １， 其他项

为 ０。 由于广义方差分解中所有内生变量的贡献度总

和不为 １， 即∑Ｎ

ｊ ＝ １
θｉ， ｊ（Ｈ） ≠ １， 因此， 需要对每一

行数据进行标准化处理：

θ ｉ，ｊ（Ｈ） ＝
θｉ，ｊ（Ｈ）

∑
Ｎ

ｊ ＝ １
θｉ，ｊ（Ｈ）

（８）

其中，∑Ｎ

ｊ ＝ １
θ ｉ， ｊ（Ｈ） ＝ １且∑Ｎ

ｉ， ｊ ＝ １
θ ｉ， ｊ（Ｈ） ＝ Ｎ。 因此，

溢出效应指数可以写为：
１􀆰 每个国家 （ ｉ） 受到的外部宏观审慎政策的溢

出效应 （ｆｒｏｍ⁃ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ） 指数为：

Ｓｉ􀆰 （Ｈ）＝ ∑
Ｎ

ｊ ＝ １，ｊ≠ｉ
θ ｉｊ（Ｈ）×１００ （９）

２􀆰 所有样本国家宏观审慎政策的总溢出效应

（ｔｏｔａｌ⁃ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ） 指数为：
９２
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Ｓ（Ｈ）＝ ∑
Ｎ

ｉ，ｊ ＝ １，ｉ≠ｊ
θ ｉｊ（Ｈ）×１００ （１０）

（四） 数据描述

为了模拟宏观审慎政策的连续潜变量， 并构建

政策溢出效应指数， 本文选取了建模的样本国家和

模拟所需的政策执行变量、 宏观经济变量和金融

变量。
１􀆰 宏观审慎政策变量 （ｙｔ）。
宏观审慎政策执行的数据来自 Ａｌａｍ 等 （２０１９）［１５］

构建的 ＩＭＦ宏观审慎政策整合数据库 （ ｉＭａＰＰ）。 其

中， ＲＲ政策指以宏观审慎为目的的存款准备金率，
ＬＴＶ政策指主要针对住房贷款的限制， 也包括针对汽

车贷款和商业房地产贷款的限制。 当实施紧缩性 ＲＲ
和 ＬＴＶ政策时， ｙｔ 取 １， 否则为 ０。

通过对 ｉＭａＰＰ 的分析可以发现使用紧缩性 ＲＲ政

策的绝大多数是新兴市场国家。 这可能是因为新兴市

场国家相对封闭， 为避免大规模、 不稳定的资本流

动， 以及由此引发的系统性风险， 这些国家倾向于使

用类似存款准备金率的流动性相关政策进行逆周期调

节来稳定金融市场 （Ｍｏｎｔｏｒｏ 和 Ｍｏｒｅｎｏ， ２０１１［２７］ ）。
与之相反， 发达国家通常资本账户更为开放， 更多地

使用以借款人为基础的、 主要针对住房部门的政策

（Ａｋｉｎｃｉ和 Ｏｌｍｓｔｅａｄ⁃Ｒｕｍｓｅｙ， ２０１８［２８］ ）， 其中包括对

贷款价值比 （ＬＴＶ） 设定上限。 从总体上来看， 大部

分实施政策的国家实际执行次数都比较少， 新兴市场

国家宏观审慎政策的金融稳定效应比发达国家更为显

著 （马勇和黄辉煌， ２０２１［２９］）。 为了实现对政策潜变

量的模拟， 本文选择了政策执行至少 ３ 次以上的样

本。 参照荆中博和方意 （２０１８） ［１７］对变量的选择， 同

时考虑宏观经济和金融数据的可得性， 最终分别选取

了 １０个实施紧缩性 ＲＲ政策和 １１ 个实施紧缩性 ＬＴＶ
政策的样本国家①， ２００３年 １月至 ２０１８ 年 １２ 月的月

度数据。
２􀆰 金融稳定变量和宏观经济变量 （Ｘ ｔ）。
金融稳定一般是从其对立面金融不稳定的角度进

行衡量的。 考虑到宏观审慎政策主要对银行的信贷产

生影响， 所以本文选择各国信贷同比增长率作为金融

稳定的代理变量。 此外， 由于宏观经济变量与金融稳

定， 以及宏观审慎政策之间存在相互影响， 本文最终

选取了经济增长、 通货膨胀和货币政策来反映宏观经

济， 并分别使用工业生产指数同比增长率、 消费者价

格指数同比增长率和货币供应量同比增长率作为代理

变量。 金融稳定变量和宏观经济变量的数据来自

ＣＥＩＣ和 ＥＩＵ Ｃｏｕｎｔｒｙ Ｄａｔａ数据库。
３􀆰 宏观审慎政策潜变量 （ｙ∗ｔ ）。
将收集的数据运用 Ｑｕａｌ ＶＡＲ 模型进行模拟， 本

文得到了紧缩性 ＲＲ 政策和 ＬＴＶ 政策的连续潜变量，
如图 ２和图 ３所示。 图中的阴影区域表示这些工具实

际的紧缩时期， 实线表现了紧缩性宏观审慎政策执行

的压力或政府不可观测的政策立场的变化。 通过图形

可以观察到样本期内宏观审慎政策具有以下特征：
（１） 一致性。 当紧缩性政策实施时， 潜变量为正，
其他时间为负， 这与 Ｔｉｌｌｍａｎ （２０１５） ［２１］的结果相符。
（２） 波动性。 在整个样本期内， 政策潜变量波动较

为剧烈。
从图 ２可以看出： 第一， 紧缩性 ＲＲ政策的二元

变量分布在样本期的各个阶段。 总体来看， ２０１２ 年

之前紧缩政策执行的次数更多。 其中， 中国、 印度、
塞尔维亚和俄罗斯显得尤为密集。 ２０１２ 年以后相关

政策的执行次数减少， 执行的国家包括巴西、 中国、
俄罗斯和土耳其。 第二， 紧缩性 ＲＲ政策的潜在监管

压力在一些国家呈现逐渐下降的趋势， 比如保加利

亚、 巴西、 克罗地亚、 印度和塞尔维亚； 而在另一些

国家基本保持压力均值不变， 比如中国、 哥伦比亚、
印度尼西亚、 俄罗斯和土耳其。

从图 ３ 可以看出： 第一， 紧缩性 ＬＴＶ 政策实际

执行次数相比 ＲＲ政策少。 中国、 韩国和罗马尼亚的

政策执行比较均匀地分布在样本期内； 加拿大、 芬

兰、 挪威、 波兰、 巴基斯坦和新加坡的执行大多发生

在样本后期。 第二， 一些国家紧缩性 ＬＴＶ 政策的潜

在监管压力基本上保持平稳， 比如加拿大、 中国、 巴

基斯坦、 罗马尼亚和新加坡。 尽管如此， 仍有部分国

家的潜在监管压力在 ２００８ 年左右出现了明显的下降

然后回升的趋势。

０３

① 实施紧缩性存款准备金率政策的样本国家包括： 保加利亚、 巴西、 中国、 哥伦比亚、 克罗地亚、 印度尼西亚、 印度、 菲律宾、 塞尔维亚、 俄

罗斯、 土耳其； 实施紧缩性贷款价值比政策的样本国家包括： 加拿大、 中国、 芬兰、 匈牙利、 韩国、 挪威、 巴基斯坦、 波兰、 罗马尼亚、 新

加坡
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图 ２　 ２００３—２０１８ 年样本国紧缩性存款准备金率政策潜变量

　 　 　 注： 实线是 Ｑｕａｌ ＶＡＲ所揭示的存款准备金率政策收紧的潜在倾向， 阴影区域显示的是此类工具实际实施的时期。
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图 ３　 ２００３—２０１８ 年样本国紧缩性贷款价值比政策潜变量

　 　 　 注： 实线是 Ｑｕａｌ ＶＡＲ所揭示的贷款价值比政策收紧的潜在倾向， 阴影区域显示的是此类工具实际实施的时期。

１３



·金融保险· 　 ２０２２年第 ４期

五、 宏观审慎政策溢出效应分析

本节基于宏观审慎政策潜变量广义方差分解的结

果计算了紧缩性 ＲＲ 政策和 ＬＴＶ 政策的溢出效应指

数、 绘出了两种政策的溢出动态时序图， 并进行了描

述性分析。
（一） 全样本宏观审慎政策溢出的总体水平

本文采用滚动的政策溢出效应指数来度量宏观审

慎政策溢出效应的动态水平。 滚动窗口设为 ６０个月，
滚动后的样本期为 ２００８ 年 １ 月至 ２０１８ 年 １２ 月。 紧

缩性 ＲＲ政策和 ＬＴＶ政策溢出效应的时序特征如图 ４
所示。 从图中可以看出： 第一， ＲＲ政策和 ＬＴＶ 政策

具有显著的溢出效应。 两种政策工具的总溢出效应具

有明显的波动性， 波动范围分别在 ２７􀆰 ３９％ ～ ４２􀆰 ４１％
和 １９􀆰 ４９％ ～ ５３􀆰 ０７％之间， ＲＲ 政策波动的幅度相对

较小。 第二， ＲＲ政策和 ＬＴＶ政策总溢出效应的走势

存在明显差异： ＲＲ政策的总溢出呈现波动中平缓上

升的趋势， ＬＴＶ的总溢出明显呈现出波动中缓慢下降

的趋势。 首先， 当前发达国家的存款准备金率长期保

持在较低水平且维持不变， ＲＲ 政策主要在发展中国

家使用， 尤其是中国、 印度、 俄罗斯、 巴西等新兴市

场国家使用较为频繁。 因此， ＲＲ 政策的总溢出效应

实质上反映了样本国家中新兴市场国家 ＲＲ 政策的总

溢出。 其次， 一般来说， 监管机构会根据宏观经济形

势及房地产市场情况， “相机决策” 地设定 ＬＴＶ。 除

了在 ２００８年全球危机之后的一段时间， ＬＴＶ 政策总

溢出处于高位之外， 随后的走势符合以往研究中认为

ＬＴＶ政策溢出效应相对较小的观点。

#
�
�
�
U
%
U

2008� 2010� 2012� 2014� 2016� 2018�

24�� ��F(�0+�#���

24�B ��!�0+�#���

50
40

30
20

图 ４　 样本国家宏观审慎政策总溢出效应的时序特征

（二） 外部宏观审慎政策对中国的溢出水平

中国受到的外部宏观审慎政策的溢出效应如图 ５
所示。 从图可以看出： 第一， 外部 ＲＲ政策和 ＬＴＶ政

策对中国的溢出效应会随时间变化上下波动。 首先，
ＲＲ政策对中国的溢出效应在 ２００８年 １０月至 ２０１０ 年

２月之间呈现出急速上升然后下降的走势。 从 ２０１０
年 ５月开始， 溢出效应缓慢地回升， 随后在 ２０１５ 年

７月突然下降。 此后直到 ２０１８ 年年底， 溢出效应都

保持相对平稳， 较前期影响的程度也偏低。 其次，
ＬＴＶ政策对中国的溢出效应从 ２０１８ 年 ９ 月起迅速上

升， ２０１０年 １月达到最大值， 然后缓慢回落至 ２００３
年 １月的最低水平。 随后， 溢出效应开始上升， 并在

２０１３年 １１月以后保持较为稳定的均值， 一直持续至

２０１８年年底。 第二， 外部 ＲＲ 政策和 ＬＴＶ 政策溢出

效应的走势存在差异， 且在绝大多数时期外部 ＲＲ 政

策的溢出效应更大。 如图 ５所示， 两种政策的溢出效

应在样本期间的开始和结束时期走势比较相似。 但在

２０１０年 １０ 月至 ２０１６ 年 １１ 月间， ＲＲ 政策的溢出效

应走势由上升转为下降， ＬＴＶ 政策走势正好与之

相反。
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图 ５　 外部宏观审慎政策对中国溢出效应的时序特征

六、 中国金融稳定对外部宏观审慎政策

溢出效应的影响分析

（一） 模型设定和变量说明

宏观审慎政策外溢的实证研究大多使用面板数

据， 将宏观审慎政策离散变量作为单独的解释变量，
并加入交乘项来体现控制变量的作用。 与以往研究有

所不同， 本文参考陈晓莉和刘晓宇 （２０２０） ［３０］的做法

构建模型， 使用时间序列数据分析中国的金融稳定对

２３
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外部宏观审慎政策溢出效应的影响， 样本期为 ２００８
年 １月至 ２０１８年 １２月。 模型设定如下：

Ｆｒｏｍｓｐｉｌｌｔ ＝α＋∑
２

ｉ ＝ １
βｉＦｒｏｍｓｐｉｌｌｔ－ｉ＋γ１ｃｒｅｄｉｔｔ

＋γ２ｈｏｕｓｅｐｒｉｃｅｔ＋λＸ ｔ－１＋εｔ （１１）

式中， 被解释变量 （Ｆｒｏｍｓｐｉｌｌｔ） 为外部宏观审慎政

策对中国的溢出效应， 解释变量包含被解释变量的滞

后两期。 信贷 （ｃｒｅｄｉｔｔ） 和房价 （ｈｏｕｓｅｐｒｉｃｅｔ） 为核心

解释变量， Ｘ ｔ－１为控制变量。 为减少互为因果关系带

来的内生性问题对回归结果产生的影响， 本文参考习

惯做法， 将控制变量均滞后一期。 α 为常数项， ε 为

残差项， 下标 ｔ 表示时间。 本文对模型使用多元线性

回归的方法， 并进行了异方差、 自相关、 多重共线性

等相关检验。
１􀆰 被解释变量。
Ｆｒｏｍｓｐｉｌｌｔ 为上一节构建的外部宏观审慎政策对

中国宏观审慎政策的溢出效应， 即所有其他样本国

家对中国溢出效应的总和。 其中， 紧缩性 ＲＲ 政策

和 ＬＴＶ 政策的溢出效应分别表示为 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＲＲｔ 和

ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＬＴＶｔ 。
２􀆰 核心解释变量。
参照 Ｐｒａｓａｄ等 （２０１９）［３１］， 本文选择信贷 （ｃｒｅｄｉｔｔ）

和房价 （ｈｏｕｓｅｐｒｉｃｅｔ） 作为金融稳定的代理变量。 信

贷为银行信贷的同比增长率； 房价为 ７０ 个大中城市

新建住宅价格指数当月同比。 信贷和房价数据分别来

自 ＥＩＵ Ｃｏｕｎｔｒｙ Ｄａｔａ和 ＷＩＮＤ数据库。
３􀆰 控制变量。
本文包含宏观经济因素、 金融及制度因素和全球

因素三类控制变量。 （１） 宏观经济因素。 经济增长

（ ｒｇｄｐｔ－１）， 使用中国实际 ＧＤＰ 同比增长率作为代理

指标。 参照陈宇峰等 （２０１５） ［３２］的做法， 以 ２０００ 年

为基期， 将 ＧＤＰ 当季同比的平减指数转换为定基

ＧＤＰ 平减指数。 根据定基的平减指数将名义 ＧＤＰ 转

换成实际 ＧＤＰ， 然后采用 Ｃｅｎｓｕｓ Ｘ１２ 方法进行季节

调整， 最后通过二次插值升频为月度数据， 计算同比

增长率。 （２） 金融和制度因素。 国际金融一体化水

平 （ ｉｆｉｔ－１）， 参照 Ｌａｎｅ 和 Ｍｉｌｅｓｉ⁃Ｆｅｒｒｅｔｔｉ （２００７） ［３３］的
方法， 使用金融资产和负债总量占 ＧＤＰ 的比重度量

中国金融一体化的水平。 政策利率 （ ｐｏｌｉｃｙｒａｔｅｔ－１ ），
为再贴现利率。 （３） 全球因素。 全球风险厌恶度

（ｖｉｘｔ－１）， 使用标准普尔 ５００ 指数期权隐含波动率作

为代理变量； 经济政策不确定性 （ｅｐｕｔ－１）， 采用 Ｂａｋｅｒ
等 （２０１６） ［３４］编制的经济政策不确定性指数。 除特别

说明外， 控制变量的相关数据均来自 ＣＥＩＣ 和 ＷＩＮＤ
数据库。

（二） 实证结果分析

模型 （１１） 为简单的多元线性回归模型， 本文

首先对所有变量进行 ＡＤＦ 单位根检验。 结果显示，
银行信贷、 实际 ＧＤＰ 增长率、 国际金融一体化水平

和经济政策不确定性在 １％的水平上； 外部紧缩性

ＲＲ政策和 ＬＴＶ政策的溢出效应、 房价、 政策利率在

５％水平上； 恐慌指数在 １０％的水平上拒绝含有单位

根的原假设， 从而接受备择假设， 即回归模型中的所

有变量都是平稳的。
本文对被解释变量分别为 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＲＲｔ 和 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＬＴＶｔ

的方程进行了多重共线性、 自相关、 异方差检验。 检

验结果表明， 两个方程都拒绝具有多重共线性和自相

关的假设， 但怀特检验拒绝同方差假设， 即存在异方

差。 本文最终选择使用 “ＯＬＳ＋稳健标准误”① 对方

程进行回归， 这是目前通用最简单的做法。 回归结果

如表 １ 所示， 其中 Ｌ􀆰 表示滞后 １ 阶项， Ｌ２􀆰 表示滞

后 ２阶项。
如表 １所示， 列 （１） ～列 （３） 的被解释变量为

外部紧缩性存款准备金率政策的溢出效应； 列 （４） ～
列 （６） 为外部紧缩性贷款价值比政策的溢出效应。
实证结果表明， 列 （１） ～列 （３） 中信贷和房价的系

数在 １％的水平上显著为负， 即中国的信贷和房价变

化与外部 ＲＲ政策的溢出效应呈显著负向关系。 这说

明， 当中国信贷和房价增速下降 （上升） 时， 外部

ＲＲ政策的溢出效应变大 （变小）。 因此， 这论证了

假设 １提出的中国金融稳定变量的变化与紧缩性 ＲＲ
政策溢出效应成反向关系。

列 （４） ～列 （６） 中信贷和房价的系数为正， 且

房价的系数在 １０％的水平上显著， 即中国的房价与

外部 ＬＴＶ政策的溢出效应呈显著正向关系。 这说明，
当中国房价增速上升 （下降） 时， 外部 ＬＴＶ 政策的

溢出效应变大 （变小）。 因此， 这论证了假设 ２ 提出

的中国金融稳定变量的变化与紧缩性 ＬＴＶ 政策溢出

效应成正向关系。

３３
① 只要样本量较大， 即使存在异方差， “ＯＬＳ＋稳健标准误” 对回归系数及标准误的估计都是一致的， 而且更稳健。
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回归结果中其他控制变量的符号符合预期。 首

先， 实际 ＧＤＰ 增长速度越快， 说明中国经济越繁荣。
繁荣时期资金的跨境流动加大， 政策溢出效应变大。
其次， 金融一体化程度反映了资金出入的便利程度。

金融一体化程度越高， 政策传导的渠道越通畅， 政策

溢出效应越大。 最后， 政策利率的降低会减弱中国金

融市场对资本的吸引力。 此时资金的跨境流动减少，
政策溢出效应下降。

表 １ 信贷和房价对外部宏观审慎政策溢出效应的影响

变量
ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＲＲ ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＬＴＶ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｌ􀆰 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＲＲ
１􀆰 １３９∗∗∗

（１３􀆰 ７６６）
１􀆰 １４１∗∗∗

（１２􀆰 １８３）
１􀆰 ０８１∗∗∗

（１２􀆰 ７５７）

Ｌ２􀆰 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＲＲ
－０􀆰 ３４３∗∗∗

（－３􀆰 ９０３）
－０􀆰 ３７７∗∗∗

（－３􀆰 ９１７）
－０􀆰 ３３３∗∗∗

（－３􀆰 ８６２）

Ｌ􀆰 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＬＴＶ
０􀆰 ５０５∗∗∗

（３􀆰 ４８１）
０􀆰 ４７９∗∗∗

（３􀆰 １８４）
０􀆰 ４７９∗∗∗

（３􀆰 １９６）

Ｌ２􀆰 ＦｒｏｍｓｐｉｌｌＬＴＶ
０􀆰 ２５６∗∗∗

（２􀆰 ８６９）
０􀆰 ２４３∗∗

（２􀆰 ５９３）
０􀆰 ２４３∗∗

（２􀆰 ５７１）

ｃｒｅｄｉｔ
－０􀆰 ３３１∗∗∗

（－４􀆰 ４４８）
－０􀆰 ２９７∗∗∗

（－４􀆰 ０４７）
０􀆰 ０５８
（０􀆰 ４２７）

０􀆰 ００５
（０􀆰 ０４１）

ｈｏｕｓｅｐｒｉｃｅ
－０􀆰 ２５９∗∗∗

（－３􀆰 ０００）
－０􀆰 ２１４∗∗

（－２􀆰 ４９４）
０􀆰 ２０５∗

（１􀆰 ６５８）
０􀆰 ２０４∗

（１􀆰 ７１９）

Ｌ􀆰 ｒｇｄｐ
０􀆰 ２１９∗∗

（２􀆰 ３０５）
０􀆰 ００３
（０􀆰 ０２９）

０􀆰 １４１∗

（１􀆰 ８４１）
０􀆰 ０７４
（０􀆰 ９７１）

０􀆰 ２０４∗∗∗

（２􀆰 ６４６）
０􀆰 ２０１∗∗

（２􀆰 ２０８）

Ｌ􀆰 ｉｆｉ
０􀆰 ００３∗∗∗

（３􀆰 ６１３）
０􀆰 ００２∗∗∗

（２􀆰 ６７６）
０􀆰 ００２∗∗∗

（３􀆰 ５１５）
－０􀆰 ００４∗

（－１􀆰 ７５３）
－０􀆰 ００４
（－１􀆰 ６３９）

－０􀆰 ００４
（－１􀆰 ６１５）

Ｌ􀆰 ｐｏｌｉｃｙｒａｔｅ
－１􀆰 ４１３∗

（－１􀆰 ７９０）
－１􀆰 ５２０∗∗

（－２􀆰 ０２２）
－１􀆰 ９６１∗∗

（－２􀆰 ４６０）
－０􀆰 ７１７
（－０􀆰 ９２８）

－０􀆰 ４６７
（－０􀆰 ５７４）

－０􀆰 ４６０
（－０􀆰 ６０５）

Ｌ􀆰 ｖｉｘ
０􀆰 １３３∗∗∗

（３􀆰 ３６５）
０􀆰 ０３９
（０􀆰 ９３４）

０􀆰 ０９４∗∗

（２􀆰 ３２５）
０􀆰 ００２
（０􀆰 ０４９）

０􀆰 ０４１
（０􀆰 ８１８）

０􀆰 ０４０
（０􀆰 ８４０）

Ｌ􀆰 ｅｐｕ
－２􀆰 ４６４∗∗∗

（－２􀆰 ６５３）
－１􀆰 １５７
（－１􀆰 ２４２）

－２􀆰 ３８３∗∗∗

（－２􀆰 ６９０）
－０􀆰 ２８２
（－０􀆰 ２６９）

－０􀆰 ８７４
（－０􀆰 ６７８）

－０􀆰 ８５３
（－０􀆰 ７９２）

常数项
１８􀆰 ０１７∗∗∗

（４􀆰 ３８０）
１５􀆰 ２８９∗∗∗

（３􀆰 １４５）
２２􀆰 ３５９∗∗∗

（４􀆰 ５９９）
６􀆰 ７５２
（１􀆰 ５１６）

７􀆰 １０６
（１􀆰 ３９５）

６􀆰 ９９１
（１􀆰 ５５２）

样本数 １３０ １３０ １３０ １３０ １３０ １３０

Ｒ２ ０􀆰 ８８６ ０􀆰 ８８１ ０􀆰 ８９２ ０􀆰 ６２９ ０􀆰 ６３８ ０􀆰 ６３８

　 　 注： 括号中为 ｔ 统计量， ∗、 ∗∗、 ∗∗∗表示系数在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著。

（三） 稳健性检验

本文从两个方面进行了稳健性检验： 第一， 使用

加权最小二乘法 （ＷＬＳ） 对式 （１１） 进行回归。 以

上的分析中使用了 “ＯＬＳ＋稳健标准误” 来处理方程

中存在的异方差问题。 在仅存异方差的情况下， 也可

以使用加权最小二乘法 （ＷＬＳ） 进行估计， 以得到

更为有效的回归结果。 第二， 内生性检验。 由于外部

政策溢出与中国金融稳定变量间可能存在互为因果的

关系， 本文对表 １ 的各列方程进行了 “杜宾－吴－豪
斯曼 （ＤＷＨ） ” 内生性检验， 结果表明列 （１） 和

列 （３） 中的信贷存在内生性。 因此， 本文选取信贷

的滞后项作为工具变量， 运用异方差稳健标准误的

２ＳＬＳ方法和 ＧＭＭ 方法进行回归， 以排除内生性问

题。 两种检验显示结果稳健①。

４３
① 受篇幅限制， 检验结果未予列示， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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七、 结论与政策启示

本文以紧缩性存款准备金率和贷款价值比为例，
研究了宏观审慎政策的溢出效应， 以及中国金融稳定

对外部宏观审慎政策溢出效应的影响。 首先， 结合

ＩＭＦ的 ｉＭａＰＰ 数据库， 运用 Ｑｕａｌ ＶＡＲ 模型模拟了宏

观审慎政策的连续潜变量； 其次， 对政策潜变量进行

广义方差分解， 在此基础上构建了政策溢出指数来分

析宏观审慎政策的溢出效应； 最后， 检验了中国金融

稳定变量： 信贷和房价的变化对外部宏观审慎政策溢

出效应的影响。 本文得到的主要结论有：
第一， 外部紧缩性宏观审慎政策对中国具有显著

的溢出效应， 其中存款准备金率政策对中国的溢出效

应要大于贷款价值比政策。
第二， 中国金融稳定变量： 信贷和房价会影响外

部紧缩性宏观审慎政策的溢出效应。 其中， 信贷和房

价对外部紧缩性存款准备金率政策的溢出效应有显著

的负向影响， 房价对外部紧缩性贷款价值比政策的溢

出效应有显著的正向影响。
本文的研究结果主要有以下政策启示：
第一， 中国监管当局应重视外部宏观审慎政策

对中国的溢出效应。 由于不同宏观审慎政策工具的

溢出效应存在差异， 因此需要有所区分。 监管当局

应及时评估外部政策可能对信贷和房价的作用， 判

断其对本国现有宏观审慎政策有效性的影响， 并做

好及时反应的准备。 从这个角度来说， 有必要将应

对外部宏观审慎政策溢出效应纳入本国宏观审慎政

策的考虑范围， 本文的量化结果为此提供了一定的

参考。
第二， 中国应积极参与国际宏观审慎政策协调。

首先， 国家之间宏观审慎政策存在着 “先发劣势”
的问题。 如果一个国家的监管机构为了达到逆周期迅

速调节的效果而提高存款准备金率， 由于溢出效应的

存在， 其只能内化紧缩措施带来的金融稳定的一部分

好处， 却承担着降低本国银行竞争力的所有潜在成

本。 与此相反， 提高存款准备金率的政策溢出不但提

升了目的国银行的相对竞争力、 降低了信贷增速和资

产价格压力， 还促进了地区的金融稳定。 因此， 这可

能会引起政策来源国对资本流动的管制， 甚至放弃更

为有效的宏观审慎政策工具， 进一步加大了局部金融

风险发生的可能性。 其次， 国家之间宏观审慎政策还

存在着 “以邻为壑” 的问题。 紧缩性贷款价值比政

策有助于维护来源国的金融稳定， 并增进福利 （岑
磊等， ２０１６［３５］）， 但其可能会引起目的国承担信贷

增长过快或资产价格上升的压力， 造成目的国金融

不稳定， 加大了风险发生的概率。 最后， “金融三

难” 的困境使得独立的监管政策无法实现。 不干预

资本的跨境流动、 国家独立控制金融监督， 以及金

融稳定， 这三项并非相互兼容 （Ａｇéｎｏｒ 和 Ｐｅｒｅｉｒａ ｄａ
Ｓｉｌｖａ， ２０２１［３６］）。 一国如果不断开放金融市场， 为了

维护本国的金融稳定， 就需要对监管政策进行被动

调整。
本文研究的宏观审慎政策溢出效应， 是一国宏观

审慎政策对另一国宏观审慎政策的影响。 研究结果体

现了在中国金融开放进程中， 维护金融稳定的目标条

件下， 宏观审慎监管政策的非独立性。 为解决 “先
发劣势” “以邻为壑” 和 “金融三难” 带来的潜在

金融风险和被动政策调整， 监管当局在制定和执行

宏观审慎政策时， 有必要从区域甚至是全球视角出

发， 协调各国的需求和选择， 确定政策工具。 通过

建立全球性的政策协调框架， 达到增加政策有效

性、 提高政策福利的目的。 这需要进一步加强对宏

观审慎政策国际协调收益的研究， 提高宏观审慎国

际协调的自觉性。
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国内外大宗商品价格泡沫传染机制研究
Ｔｈｅ Ｒｅｓｅａｒｃｈ ｏｎ Ｃｏｎｔａｇｉｏｎ Ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ Ｄｏｍｅｓｔｉｃ ａｎｄ

Ｆｏｒｅｉｇｎ Ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ Ｐｒｉｃｅ Ｂｕｂｂｌｅｓ
郭文伟
ＧＵＯ Ｗｅｎ⁃ｗｅｉＭＡ Ｘｉａｏ⁃ｗｅｎ

［摘　 要］ 本文基于单位根右侧 ＡＤＦ泡沫检验方法 （ＢＳＡＤＦ） 方法对国内外 ２０ 类大宗商品价格
泡沫进行动态测度， 然后采用高维动态 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ模型和格兰杰因果关系法探析大宗商品价格泡
沫之间的相依结构演化特征及其动态传染效应。 研究结论表明： 国内外大宗商品普遍存在多个周期性
泡沫， 但存在明显的结构性差异。 国内大宗商品价格泡沫程度要大于国外大宗商品价格泡沫程度， 其
中农产品现货、 钢铁现货和能源现货泡沫程度较高。 整个相依结构凸显出 “物以类聚” 的特征。 国
内能源现货、 工业品期货、 农产品期货和国外商品期货在整个相依结构中处于中心枢纽地位。 国内外
能源期现货价格泡沫之间的相依性较高， 存在较强的传染效应。 大宗商品价格泡沫之间存在非对称的
传染机制。 国外大宗商品期货和国内农产品期货处于价格泡沫传递的源头， 而国内能源现货、 工业品
期货则发挥着承接和扩散价格泡沫的中介作用。 全球大宗商品价格泡沫相依结构并不稳定， 存在突变
性， 其稳定性受到国际原油期货价格极端波动的影响。 国内外经济政策不确定性越大， 全球大宗商品
价格泡沫的相依结构稳定性越差。

［关键词］ 大宗商品期现货　 价格泡沫　 相依结构　 传染效应
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ｍｏｄｅｌ ａｎｄ Ｇｒａｎｇｅｒ Ｃａｕｓａｌｉｔｙ ｍｅｔｈｏｄ ａｒｅ ｕｓｅｄ ｔｏ ｒｅｖｅａｌ ｔｈｅ ｅｖｏｌｕｔｉｏｎ ｔｒｅｎｄ ｏｆ ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ａｎｄ
ｔｈｅｉｒ ｄｙｎａｍｉｃ ｃｏｎｔａｇｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔｓ ａｍｏｎｇ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅｒｅ ａｒｅ ｍｕｌｔｉｐｌｅ ｃｙｃｌｉｃａｌ
ｂｕｂｂｌｅｓ ｉｎ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ａｎｄ ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏｍｍｏｄｉｔｉｅｓ， ｂｕｔ ｔｈｅｒｅ ａｒｅ ｏｂｖｉｏｕｓ ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ． Ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ
ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ ｉｓ ｇｒｅａｔｅｒ ｔｈａｎ ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ． Ａｍｏｎｇ
ｔｈｅｍ， ａｇｒｉｃｕｌｔｕｒａｌ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｓｐｏｔ， ｓｔｅｅｌ ｓｐｏｔ ａｎｄ ｅｎｅｒｇｙ ｓｐｏｔ ｃｏｍｍｏｄｉｔｉｅｓ ｈａｖｅ ａ ｈｉｇｈｅｒ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ
ｂｕｂｂｌｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｅｎｔｉｒｅ ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｈｉｇｈｌｉｇｈｔｓ ｔｈｅ ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃｓ ｏｆ ｔｈｅ ｃｌｕｓｔｅｒｉｎｇ ｏｆ ｏｂｊｅｃｔｓ􀆰 Ｄｏｍｅｓｔｉｃ
ｅｎｅｒｇｙ ｓｐｏｔ， ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ ｐｒｏｄｕｃｔ ｆｕｔｕｒｅｓ， ａｇｒｉｃｕｌｔｕｒａｌ ｐｒｏｄｕｃｔ ｆｕｔｕｒｅｓ ａｎｄ ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｆｕｔｕｒｅｓ ａｒｅ ａｔ ｔｈｅ
ｃｅｎｔｅｒ ｏｆ ｔｈｅ ｅｎｔｉｒｅ ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ􀆰 Ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｃｅ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｅｎｅｒｇｙ ｓｐｏｔ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ ａｎｄ
ｆｕｔｕｒｅｓ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ ａｔ ｈｏｍｅ ａｎｄ ａｂｒｏａｄ ｉｓ ｒｅｌａｔｉｖｅｌｙ ｈｉｇｈ， ａｌｓｏ ｈａｓ ａ ｓｔｒｏｎｇ ｃｏｎｔａｇｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ􀆰 Ｔｈｅｒｅ ｉｓ ａｎ
ａｓｙｍｍｅｔｒｉｃ ｃｏｎｔａｇｉｏｎ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ａｍｏｎｇ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ􀆰 Ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｆｕｔｕｒｅｓ ａｎｄ ｄｏｍｅｓｔｉｃ
ａｇｒｉｃｕｌｔｕｒａｌ ｐｒｏｄｕｃｔ ｆｕｔｕｒｅｓ ａｒｅ ａｔ ｔｈｅ ｓｏｕｒｃｅ ｏｆ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ， ｗｈｉｌｅ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｅｎｅｒｇｙ ｓｐｏｔ ａｎｄ ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ
ｐｒｏｄｕｃｔ ｆｕｔｕｒｅｓ ｐｌａｙ ａｎ ｉｎｔｅｒｍｅｄｉａｒｙ ｒｏｌｅ ｉｎ ｕｎｄｅｒｔａｋｉｎｇ ａｎｄ ｓｐｒｅａｄｉｎｇ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｔ
ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｏｆ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ａｎｄ ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅｓ ｉｓ ｎｏｔ ｓｔａｂｌｅ ａｎｄ ｈａｓ ａｂｒｕｐｔ ｃｈａｎｇｅｓ􀆰 Ｉｔｓ ｓｔａｂｉｌｉｔｙ ｉｓ
ａｆｆｅｃｔｅｄ ｂｙ ｔｈｅ ｅｘｔｒｅｍｅ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ｏｆ ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ ｃｒｕｄｅ ｏｉｌ ｆｕｔｕｒｅｓ ｐｒｉｃｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｇｒｅａｔｅｒ ｔｈｅ ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ｏｆ
ｄｏｍｅｓｔｉｃ ａｎｄ ｆｏｒｅｉｇｎ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｐｏｌｉｃｉｅｓ， ｔｈｅ ｗｏｒｓｅ ｔｈｅ ｓｔａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｔｈｅ ｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｏｆ ｔｈｅ ｇｌｏｂａｌ
ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｂｕｌｋ ｆｕｔｕｒｅ ａｎｄ ｓｐｏｔ ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ　 Ｐｒｉｃｅ ｂｕｂｂｌｅ　 Ｄｅｐｅｎｄｅｎｃｅ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ　 Ｃｏｎｔａｇｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ
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一、 引言

大宗商品通常是指具有商品性质、 用于工农业

生产与消费的物质商品， 可以进入流通领域， 但不

能进入零售环节。 我国大宗商品现货主要包括 ９ 大

类： 能源、 钢铁、 矿产、 有色金属、 橡胶、 农产

品、 牲畜、 油料油脂、 食糖， 共涵盖了 ２６ 种大宗

商品现货。 大宗商品期货主要包括能源化工、 工业

品、 金属、 贵金属、 农产品等五大类， 其价格波动

密切影响着相关产业经营成本乃至国计民生。 在国

内， 无论是大宗商品现货市场还是大宗商品期货市

场， 由于受到国内市场供求因素、 投机因素和国外

大宗商品价格波动冲击等影响而一直呈现出暴涨暴

跌的态势。 尤其是随着我国政府在 ２０１５ 年 １１ 月实

施供给侧结构性改革以来， 在 “三去一降一补” 政

策的影响下， 我国大宗商品市场 （尤其是能源化工

和有色金属） 供需格局及对外依存问题发生了深刻

转变， 但同时也出现了部分大宗商品价格极端波动

频发现象， 导致部分大宗商品泡沫化倾向日益严重

并产生传染效应。
在 ２００８年全球金融危机后， 国外大宗商品也经

历暴涨暴跌的走势， 其价格泡沫的膨胀和破灭对我国

大宗商品市场走势也产生了明显冲击。 国内外大宗商

品期现货市场之间的价格波动溢出效应日趋明显。 这

不仅明显加大了我国下游相关行业和企业的生产经营

成本， 压缩了相关企业的利润空间， 同时也带来了上

游行业供给和产量的反复， 破坏供给侧结构性改革的

已有成果。 ２０２１ 年 ４ 月 ８ 日， 国务院金融稳定发展

委员会召开第五十次会议， 特别关注大宗商品价格走

势。 随后半个月内， 国务院常务会议三提大宗商品涨

价， 要求打击囤积居奇、 哄抬价格， 整顿市场秩序，
稳定市场价格， 努力防止大宗商品价格攀升。 显然，
中央政府已经开始关注大宗商品价格极端走势， 并要

求采取措施防止大宗商品价格泡沫化带来的危害。 那

么从 ２０１９年上涨至今的国内外大宗商品是否已经出

现了严重泡沫？ 是否已经出现相互传染？ 其传染机制

如何？ 对这些问题的研究在当前深入推进供给侧结构

性改革的新时代背景下就具有重要的理论价值和现实

意义： 一是从理论上揭示国内外大宗商品期现货市场

泡沫的演变趋势、 结构分化特征和传染效应， 进一步

丰富现有大宗商品期现货市场风险管理领域的研究结

论和内容； 二是通过测度国内外大宗商品期现货价格

泡沫程度及识别其传染路径， 为监管层更好地认识大

宗商品期现货市场泡沫程度及其结构性分化特征提供

实证支持， 从而为其制定相应防范大宗商品期现货的

泡沫破灭风险的政策措施提供参考思路； 三是有利于

帮助投资者优化自身资产配置及套期保值策略， 也为

企业经营者预防大宗商品价格极端波动提供有益

启示。

二、 文献综述

（一） 大宗商品价格泡沫化及其影响因素研究

所谓大宗商品价格泡沫， 一般是指其市场价格持

续超过其内在价值的部分， 这种资产泡沫具有收缩、
膨胀甚至破灭的周期性演化特征。 国外学者对于大宗

商品价格泡沫方面的研究最早出现在二十世纪初期，
由于分析工具的限制， 当时的众多学者仅集中于在大

宗商品价格异常波动及其影响因素方面的研究， 至今

已形成丰富的研究成果。 学者们发现大宗商品价格存

在过度波动现象。 Ｍａｓｔｅｒｓ （２００８） ［１］认为大宗商品指

数投机者大量进出使得其价格波动剧烈。 大宗商品指

数基金的多方力量使得商品期货偏离了其基本面价

值， 产生了巨大的泡沫。 Ｅｓｔｉｅｎｎｅ 等 （２０１４） ［２］基于

１２个农产品期货从 １９７０ 年至 ２０１１ 年的日度交易数

据研究投机泡沫是否存在以及泡沫行为模式对价格走

势的影响。 研究结果表明， 虽然大多数泡沫是短暂存

在的， 但其对价格的影响很大， 无论是积极或者是消

极的投机泡沫， 都会引致市场在随机游走中出现回

调。 柳松等 （２０１５） ［３］通过构建 Ｓｐｌｉｎｅ⁃ＧＡＲＣＨ 模型

研究了国际原油期货市场低频波动的宏观经济基本面

影响因素及 “过度波动” 现象的存在性， 结果表明

国际原油期货市场存在显著的 “过度波动” 现象，
且这种波动是由于市场投机行为造成的。 与此同时，
众多学者对于经济中引起大宗商品价格泡沫化的影响

因素也进行了深入分析， 获得了较为丰富的研究成

果。 总的来看， 具有几类影响因素： 第一， 市场供求

因素。 Ａｌｅｘａｎｄｒａ等 （２０１１） ［４］认为过度的金融投资活

动会造成大宗商品价格的短期波动甚至泡沫化， 但主

导价格水平长期波动的因素仍是供需基本面。 赵姜等

（２０１３） ［５］认为鲜活农产品价格波动的主要原因是人

均供给量波动较大， 人均需求量则相对稳定； 需求价

格弹性相对较低， 而供给价格弹性较大等。 Ｂｙｒｎｅ 等
（２０１３） ［６］运用非平稳面板和 ＦＡＶＡＲ 方法对大宗商品

价格的联动性和决定因素进行了实证， 结果表明需求
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和供给的冲击都对大宗商品价格波动产生显著影响。
谭小芬等 （２０１４） ［７］研究了国际大宗商品价格波动原

因尤其是中国因素对价格波动的影响程度， 实证表明

总需求是主要因素， 中国因素对大宗商品价格波动的

影响弱于发达国家， 但呈现出扩大趋势。 第二， 实体

经济因素。 李靓和穆月英 （２０１５） ［８］认为全球视角下

的实体经济因素对大宗商品价格的影响是持久的。 贾

瑞和乔家君 （２０１７） ［９］基于 ＭＳ⁃ＶＡＲ模型对领先经济

体与新兴经济体的实体经济因素及货币因素对大宗商

品价格的影响进行了实证， 发现新兴经济体的实体经

济因素影响大于领先经济体， 而领先经济体的货币因

素影响大于新兴经济体。 第三， 宏观经济政策因素。
Ｒｅｉｃｈｅｒ和 Ｕｔｌａｕｔ （２０１３） ［１０］发现扩张性的货币政策冲

击会导致大宗商品价格和产出在短期内急剧上升并出

现泡沫化趋势， 货币政策对实际商品价格有着强大和

巨大的边际效应。 Ｈａｒｖｅｙ 等 （２０１７） ［１１］从历史角度

分析了大宗商品价格、 经济活动和利率之间的关系，
并通过向量自回归模型 （ＶＡＲ） 和格兰杰因果关系

检验分析发现利率与大宗商品价格存在显著正相关

性， 即宽松的货币政策倾向于导致商品价格短期泡沫

化。 Ｊｉａｎ 等 （２０１７） ［１２］基于我国 ２００５—２０１４ 年期间

芝加哥期货交易所和中国农产品期货市场的价格泡

沫， 结果显示中国自给率高的大宗商品 （小麦和玉

米） 的投机泡沫程度低于国际市场， 但自给率低的

大宗商品 （大豆） 反之， 这种差异是由不同市场之

间的差异、 我国与贸易相关的农业政策及宏观调控政

策引起的。 陈丹妮 （２０１３） ［１３］认为货币政策调整带来

的货币供应量变动会导致大宗商品价格的波动。 陈文

（２０１５） ［１４］通过建立 Ｍ１、 Ｍ２、 信贷余额、 利率和期

铜价格的向量自回归模型， 研究了我国货币政策对大

宗商品价格 （以期铜为例） 带来的影响， 发现短期

内货币政策对期铜价格的影响显著， 且 Ｍ１、 Ｍ２和利

率对期铜价格具有预测作用。 张程和范立夫 （２０１７）［１５］

利用结构向量自回归模型 （ＳＶＡＲ） 研究了货币流动

性与石油价格之间的关系， 发现扩张性货币政策与石

油价格的上涨是相互促进的。
（二） 大宗商品价格泡沫测度研究

从大宗商品价格泡沫的测度方法来看， 目前主

要有三种方法： 第一种检测方法是基于非线性门限

泡沫分析模型来分析资产价格走势的结构突变特征

来判断是否存在泡沫 （孟庆斌等， ２００８［１６］； 康志勇，
２０１０［１７］）。 第二种方法是基于马尔科夫区制转换模型

（ＭＲＳ） 对资产泡沫进行检测 （Ｅｖａｎｓ， １９９１［１８］； Ｎｏｒｄｅｎ，
１９９６［１９］； 赵鹏和曾剑云， ２００８［２０］ ）。 第三种方法是

Ｐｈｉｌｌｉｐｓ等 （２０１１， ２０１５） ［２１］［２２］提出的可以检验出单

个周期性泡沫的 ＳＡＤＦ检验法和可以同时检验出多个

周期 性 泡 沫 的 基 于 单 位 根 右 侧 ＡＤＦ 泡 沫 检 验

（ＢＳＡＤＦ） 方法。 其中， ＢＳＡＤＦ方法已经成为当前国

际上最前沿的资产泡沫监测方法。
从国内当前有关价格泡沫测度的研究对象来看，

国内学者主要集中分析我国股价泡沫和房价泡沫， 而

专门分析大宗商品期现货价格泡沫的文献相对较少。
在工业原材料方面， 周伟和何建敏 （２０１１） ［２３］采用对

数周期加速幂模型 （ＬＰＰＬ） 分析了 ２００８年金融危机

后我国金属期货的投资泡沫存在性， 其研究结果表明

投机性泡沫显著影响我国重金属期货 （铜、 锌） 价

格的走高， 而轻金属期货 （铝）、 贵金属期货 （黄
金）、 黑色金属期货 （螺纹钢） 的投机性泡沫不明

显。 在农产品方面， 王燕青等 （２０１５） ［２４］采用 ＳＡＤＦ
方法来测度我国鸡蛋期货在 ２０１３年 １１月至 ２０１５年 ３
月期间的周期性泡沫， 发现在研究时期内存在短期的

价格泡沫。 李剑和李崇光 （２０１７） ［２５］采用 ＢＳＡＤＦ 动

态测度了我国 １０种农产品期货在 ２００６—２０１４ 年的价

格泡沫， 结果发现在研究时期内， 除了小麦期货， 其

他 ９个农产品期货中均显著存在周期性泡沫。 刘国栋

和苏志伟 （２０１８） ［２６］ 采用 ＢＳＡＤＦ 方法分析了我国

“菜篮子” 价格总体指数 （２０１０ 年 １０ 月—２０１７ 年 １２
月） 的九类农产品指数的周期性泡沫存在性， 最终

发现有四类农产品指数存在周期性泡沫， 而其他五类

农产品指数不存在周期性泡沫并进一步分析了这些泡

沫的成因。 黄慧莲等 （２０１８） ［２７］采用 ＢＳＡＤＦ 分析了

我国农产品期货市场中 １３ 个期货品种上市以来的

周期性泡沫存在性， 结果表明我国农产品期货中存

在价格泡沫， 但各种泡沫之间差异较大。 倪子越等

（２０１９） ［２８］利用 ＧＳＡＤＦ 方法测度了我国 ２０１３ 年后上

市的农产品期货价格泡沫， 并进一步分析其特征， 发

现投机资本在不同品种和不同交易所间存在轮动

效应。
综上所述， 现有国内外关于资产价格泡沫的研究

文献主要以房地产市场和股票市场为研究对象， 而对

大宗商品价格泡沫的研究相对较少。 国内现有少数文

献主要基于 ＳＡＤＦ、 ＢＳＡＤＦ方法来测度我国农产品期

货市场和金属期货的周期性泡沫， 而对其他大类商品

期现货 （能源、 金属、 钢铁、 矿产等） 价格泡沫的

９３
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研究较为缺乏， 更鲜有文献对国内外大宗商品价格泡

沫之间的相依结构及传染效应展开详细讨论。 然而，
随着中央政府持续推进供给侧结构性改革， 我国大宗

商品期现货 （比如农产品、 有色金属、 能源化工等）
供需关系发生深刻转变， 尤其是 ２０２０ 年新冠肺炎疫

情暴发以来， 各国陆续实施停工停产、 居家隔离等抗

疫措施， 使得全球大宗商品短期内供过于求， 从而出

现了价格极端下跌趋势。 ２０２１ 年以来， 随着各国复

工复产， 各类大宗商品需求短期出现爆发式增长， 从

而导致之前受疫情影响的商品库存出现供不应求的局

面， 促使各类大宗商品价格全面持续大幅上涨。 显

然， 近几年来， 全球大宗商品价格暴涨暴跌现象频繁

发生， 部分大宗商品价格泡沫化倾向严重， 这不仅为

投资者带来极端波动风险， 也深刻影响下游相关行业

的生产经营成本和利润空间， 对实体经济产生负面冲

击。 因此， 有必要全面测度国内外大宗商品价格泡

沫， 厘清各类大宗商品价格泡沫的交互影响程度，
在此基础上揭示各类大宗商品价格泡沫之间的传染

机制， 为制定科学合理的大宗商品价格泡沫风险监

控政策提供有益的启示。 相比现有研究， 本文的特

色在于： 第一， 研究视角的创新。 首次以全球大宗

商品期现货为研究对象， 基于 ＢＳＡＤＦ方法全面动态

测度了全球大宗商品价格泡沫、 存续周期和发生频

次， 进而比较了各类大宗商品价格泡沫的异质性。
第二， 拓展了高维动态 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ模型在资产价

格泡沫研究上的应用， 使用该模型揭示全球大宗商

品价格泡沫之间的复杂相依结构、 传染效应及传染

路径； 与此同时， 结合格兰杰因果关系法来分析各

大宗商品价格泡沫之间的因果关系。 这些研究结论

将能为化解国内大宗商品价格泡沫传染风险， 进一

步深化供给侧结构性改革及促进实体经济健康运行

提供决策支持。

三、 大宗商品价格泡沫及其传染效应的测度模型

（一） 大宗商品价格泡沫测度模型

Ｐｈｉｌｌｉｐｓ和 Ｙｕ （２０１１） ［２１］在单位根平稳性检验

模型的基础上进行拓展， 提出了如下公式 （１）， 该

式中 ｐ ｔ 为资产价格， ρ 为资产价格的滞后一阶回归

系数， ε ｔ 为随机误差项， Δｐ ｔ－ｊ为滞后 Ｊ 阶的资产价

格 ｐ ｔ 差分项。 Ｐｈｉｌｌｉｐｓ和 Ｙｕ （２０１１） ［２１］在公式 （１）
的基础上， 提出了右侧单位根 ＡＤＦ 检验法 （简称

ＳＡＤＦ） 来检验单个资产泡沫的存续周期时点， 这

是以向前递归回归技术为支撑的一种检验方法， 也

就是将直接检验资产价格 ｐ ｔ 是否存在泡沫的传统思

维转换到检验 ｐ ｔ 是否存在弱爆炸性过程特征， 即检

验自回归系数 ρ 是否显著大于 １。 当 ρ≤１ 时， 资产

价格不存在泡沫或处于平稳趋势； 当 ρ＞１ 时， 资产

价格走势将出现自我增强的趋势而不断走高， 进而

出现价格泡沫。

ｐｔ ＝μ＋ρｐｔ－１ ＋∑
Ｊ

ｊ ＝ １
φｊΔｐｔ－ｊ＋εｔ，εｔ ～ ｉｉｄ（０，σ２） （１）

由于 ＳＡＤＦ检验方法只能识别出整个研究时期内

的单 个 资 产 泡 沫， Ｐｈｉｌｌｉｐｓ 等 （ ２０１５ ） ［２２］ 提 出 了

ＢＳＡＤＦ检验法来检测多个资产泡沫及其存续时点。
该方法原理可详见文献 ［２２］， 这里仅介绍其对资产

泡沫存续时点的判断标准：

ｒ^ｉｅ ＝ ｉｎｆ
ｒ２∈［ｒ０，１］

｛ｒ２ ∶ ＢＳＡＤＦ ｉｒ２（ｒ０）＞ｓｃｖ
βＴ
ｒ２ ｝ （２）

ｒ^ｉｆ ＝ ｉｎｆ
ｒ２∈［ ｒ^ｉｅ＋δｌｏｇ（Ｔ），１］

｛ｒ２ ∶ ＢＳＡＤＦ ｉｒ２（ｒ０）＜ｓｃｖ
βＴ
ｒ２ ｝ （３）

其中， ｓｃｖβＴｒ２是在 １００βＴ％置信水平上的 ＳＡＤＦ 临界值。
［Ｔｒ^ｅ］ 认为是泡沫出现时点。 ［Ｔｒ^ｆ］ 认为是泡沫消失

时点。
（二） 大宗商品价格泡沫传染效应测度： 高维动

态 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ模型

至今为止， 较少国内学者研究基于 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ
模型的资产泡沫间相依结构特征， 且尚未有文献专门

分析国内外大宗商品价格泡沫间相依结构及传染效

应； 而本文将采用高维动态 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ 模型来全

面描绘国内外各大宗商品价格泡沫间的相依结构及动

态传染效应。 这里采用两种思路： 第一种是首先对整

个研究时期进行 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ 建模分析， 获得各大

宗商品价格泡沫之间的静态相依结构； 然后假设在整

个研究时期内相依结构保持不变， 进而采用滑动窗口

技术来分析大宗商品价格泡沫之间的动态相依性

（传染效应） 及相连节点之间 Ｃｏｐｕｌａ 类型的演化特

征。 第二种是首先采用滑动窗口技术来对整个研究时

期进行滚动建模分析， 然后提取每次滚动区间估计结

果 （相依结构参数、 池信息量准则 ＡＩＣ 和贝叶斯信

息准则 ＢＩＣ）， 最后通过分析这些估计结果来综合判

断是否存在结构突变及其驱动因素。 这里以 ２４ 个月

为滚动估计的固定窗口期， 以 １ 个月作为滚动步长，
共需滚动估计 １４３ 次， 从而获得 ２００９ 年 ５ 月—２０２１
年 ２月的动态分析结果。

０４
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四、 国内外大宗商品价格泡沫测度与比较

（一） 国内外大宗商品价格指数的选取说明

为了全面反映国内外大宗商品期现货的价格走

势， 这里采用由商务部发布的中国大宗商品价格指数

（ＣＣＰＩ） 来代表我国大宗商品现货的价格水平及走

势。 该系列指数包括 ９ 大类商品现货 （能源 ＮＹＸＨ、
钢铁 ＧＴＸＨ、 矿产 ＫＣＸＨ、 有色金属 ＪＳＸＨ、 橡胶

ＸＪＸＨ、 农 产 品 ＮＣＰＸＨ、 牲 畜 ＳＣＸＨ、 油 料 油 脂

ＹＺＹＬＸＨ、 食糖 ＳＴＸＨ）， 是目前我国最具权威性和代

表性的大宗商品现货价格指数。 与此同时， 采用南华

商品期货研究所推出的四大类商品期货 （工业品期

货 ＧＹＰＱＨ、 金属期货 ＪＳＱＨ、 能化期货 ＮＨＱＨ 和农

产品期货 ＮＣＰＱＨ） 进行分析； 贵金属期货由于推出

时间较晚而没有纳入本文分析范围。 国外大宗商品现

货价格指数采用具有全球代表性的 ＣＲＢ 现货指数

（包 括 食 品 ＧＷＳＰＸＨ、 食 用 油 ＧＷＳＹＹＸＨ、 家 禽

ＧＷＪＱＸＨ、 金属 ＧＷＪＳＸＨ、 工业品 ＧＷＧＹＰＸＨ、 纺织

ＧＷＦＺＸＨ）。 由于目前国际上只有具体品种的大宗商

品期货价格， 而没有类似南华商品期货研究所那样编

制的大类商品期货价格指数， 目前国外比较有代表性

的是路透杰富瑞商品期货指数 （常简称为 ＲＪ 指数），
能够较好衡量国外大宗商品期货市场状况， 且国际原

油期货在 ＲＪ 指数中占有较大权重 （４０％以上）， 因

此， 这里采用 ＲＪ 指数来代表国外大宗商品期货

（ＧＷＱＨ）， 不再单独纳入国际原油期货进行实证分

析。 研究时期统一为 ２００６年 ６月至 ２０２１年 ２月 （样
本数为 １７７）。 以上 ２０类大宗商品价格指数均为月度

数据， 均来自东方财富网 Ｃｈｏｉｃｅ金融数据库。
（二） 国内外大宗商品价格泡沫存在性检验

基于 ＳＡＤＦ 和 ＢＳＡＤＦ 检验法对各大宗商品的价

格泡沫存在性的检验结果见下表 １。 递归估计分析参

照 Ｐｈｉｌｌｉｐｓ等 （２０１５） ［２２］的做法， 设定最小样本窗口

长度为 １年， 步长为一个月， 每次完成递归估计后就

新增一个样本 （一个月） 到估计窗口中进行循环估

计直至样本终点。 为了获得各大宗商品的统计量

ＳＡＤＦ临界值 （ＣＶ⁃ＳＡＤＦ） 和统计量 ＢＳＡＤＦ 临界值

（ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ）， 本文对各大宗商品均进行了 ２ ０００ 次

模拟， 从而得到这两个统计量在 １０％、 ５％和 １％置信

水平上的临界值， 为后面判断各大宗商品价格泡沫的

存在性及其存续周期时点奠定基础。 由表 １ 中可知，
ＢＳＡＤＦ方法能够检测出 ＳＡＤＦ方法所无法检测到的价

格泡沫。 比如， 基于 ＳＡＤＦ方法检测结果表明国内食

糖现货和橡胶现货不存在价格泡沫， 而基于 ＢＳＡＤＦ
方法表明国内食糖现货和橡胶现货在 １％的置信水平

上存在价格泡沫。 因此， 后续讨论以 ＢＳＡＤＦ 方法检

验结果为依据。 从各类大宗期现商品的 ＢＳＡＤＦ 值及

其在 １％、 ５％、 １０％ 置信水平上的临界值 （ ＣＶ⁃
ＢＳＡＤＦ１０％、 ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ５％、 ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ１％） 的比较

可知， 国内的能源现货、 矿产现货、 橡胶现货、 农产

品现货、 牲畜现货、 油脂油料现货、 食糖现货在 １％
的置信水平上存在价格泡沫； 而钢铁现货在 ５％的置

信水平上存在价格泡沫。 国外市场中只有工业品现货

在 ５％的置信水平上存在价格泡沫， 而其他国外大宗

期现货均不存在价格泡沫。

表 １ 国内外大宗商品价格泡沫的存在性检验结果

ＮＹＸＨ ＧＴＸＨ ＫＣＸＨ ＪＳＸＨ ＸＪＸＨ ＮＣＰＸＨ ＳＣＸＨ ＹＺＹＬＸＨ ＳＴＸＨ ＧＹＰＱＨ

ＳＡＤＦ ２􀆰 ２１３∗∗∗ ３􀆰 １３３∗∗∗ ３􀆰 ７２１∗∗∗ ２􀆰 １９４∗∗∗ ２􀆰 ３８６∗∗∗ ０􀆰 ６３４ ２􀆰 ４３９∗∗∗ １􀆰 ７６１∗∗ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 １１４

ＢＳＡＤＦ ４􀆰 ９０７∗∗∗ ３􀆰 １３３∗∗ ３􀆰 ７３３∗∗∗ ２􀆰 ２５７∗ ３􀆰 ７１０∗∗∗ ４􀆰 ３９８∗∗∗ ７􀆰 ４９１∗∗∗ ４􀆰 １２２∗∗∗ ３􀆰 ６１６∗∗∗ １􀆰 １９３

ＮＣＰＱＨ ＪＳＱＨ ＮＨＱＨ ＧＷＳＰＸＨ ＧＷＳＹＹＸＨ ＧＷＪＱＸＨ ＧＷＪＳＸＨ ＧＷＧＹＸＨ ＧＷＦＺＸＨ ＧＷＱＨ

ＳＡＤＦ ０􀆰 ８５５ １􀆰 ６２０∗∗ －０􀆰 ７７９ ２􀆰 ０１１∗∗ ０􀆰 ５６３ ０􀆰 ０７９ ４ ０􀆰 ６３６ ０􀆰 ４１６ １􀆰 ８０８∗∗ １􀆰 ０５２

ＢＳＡＤＦ １􀆰 ５９３ ２􀆰 ９８６∗∗ １􀆰 ７６９ ２􀆰 １１６ ０􀆰 ７６４ ０􀆰 ３８７ ２􀆰 ３９２∗ ２􀆰 ７３１∗∗ １􀆰 ８０８ １􀆰 ７７４

ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ１０％ ２􀆰 ２１６ ＣＶ⁃ＳＡＤＦ１０％ １􀆰 ２２３

ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ５％ ２􀆰 ５３６ ＣＶ⁃ＳＡＤＦ５％ １􀆰 ５０４

ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ１％ ３􀆰 ３３９ ＣＶ⁃ＳＡＤＦ１％ ２􀆰 １０１

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的置信水平上显著。
数据来源： 根据统计结果自行整理。
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（三） 国内外大宗商品价格泡沫存续周期时点及

其泡沫程度比较

上述各大宗商品在整个研究时期内出现的泡沫次

数、 最长泡沫周期及泡沫程度均值见表 ２。 表中剔除

了泡沫存续期小于 ｌｏｇ（Ｔ） 的商品价格泡沫， 其中 Ｔ
为样本长度， 泡沫存续周期小于 ２个月的泡沫不计入

统计范围， 这是借鉴 Ｐｈｉｌｌｉｐｓ 等 （２０１５） ［２２］为防止过

度识别价格泡沫的做法。
从表 ２可知， 在国内现货市场中， 能源现货共出

现 ８次价格泡沫， 最长泡沫周期延续了 ４个月 （２０１４
年 １０月—２０１５年 １月）， 峰值达到 ４􀆰 ９０７； 钢铁现货

发生了 ５ 次周期性泡沫， 最长周期历时 １４ 个月

（２００７ 年 ７ 月—２００８ 年 ８ 月）， 泡沫峰值最大为

３􀆰 １３３； 矿产现货共发生了 ６ 次周期性泡沫， 最长历

时 ５个月 （２００７ 年 ６ 月—２００７ 年 １０ 月）， 价格泡沫

最高达 ３􀆰 ７３３； 橡胶现货发生 ４ 次周期性泡沫， 最长

历时 ４个月 （２０１０ 年 １１ 月—２０１１ 年 ２ 月）， 泡沫峰

值最大为 ３􀆰 ７１０； 农产品现货发生 ５ 次周期性泡沫，
最长历时 ５个月 （２０２０ 年 １０ 月—２０２１ 年 ２ 月）， 泡

沫峰值最大为 ４􀆰 ３９８； 牲畜现货共发生了 ４ 次周期性

泡沫， 最久长达 ８ 个月 （ ２０１９ 年 ８ 月—２０２０ 年 ３
月）， 泡沫峰值最大为 ７􀆰 ４９１； 油料油脂现货出现 ６
次周期性泡沫， 最久长达 ８ 个月 （ ２００７ 年 ９ 月—
２００８年 ４月）， 泡沫峰值最大为 ４􀆰 １２２； 食糖现货出

现 ４ 次周期性泡沫， 最长一次仅有 ３ 个月 （２００９ 年

１２月—２０１０年 ２月）， 峰值达 ３􀆰 ６１６。 在国内大宗商

品期货方面， 只有金属期货在研究时期内出现价格泡

沫， 共发生 ３次， 最长持续 ４ 个月 （２０２０ 年 １１ 月—
２０２１年 ２月）， 价格泡沫最高为 ２􀆰 ９８６； 国外市场中

只有工业品现货出现了 ５ 次泡沫， 最长泡沫持续了 ４
个月 （２０１５年 ９ 月—２０１５ 年 １２ 月）， 泡沫峰值最大

为 ２􀆰 ７３１。

表 ２ 国内外大宗商品价格泡沫统计汇总

商品简称 ＮＹＸＨ ＧＴＸＨ ＫＣＸＨ ＪＳＸＨ ＸＪＸＨ ＮＣＰＸＨ ＳＣＸＨ ＹＺＹＬＸＨ ＳＴＸＨ ＧＹＰＱＨ

节点编号 １ ２ ３ ４ ５ ６ ７ ８ ９ １０

均值 ０􀆰 ０２２ ０􀆰 １７６ －０􀆰 ０５５ －０􀆰 ３７９ －０􀆰 ０２３ ０􀆰 ２８５ －０􀆰 ０２５ －０􀆰 ０９７ －０􀆰 １０９ －０􀆰 ５５９

最大值 ４􀆰 ９０７ ３􀆰 １３３ ３􀆰 ７３３ ２􀆰 ２５７ ３􀆰 ７１０ ４􀆰 ３９８ ７􀆰 ４９１ ４􀆰 １２２ ３􀆰 ６１６ １􀆰 １９３

最长泡沫 （月） ４ １４ ５ ４ ５ ８ ８ ３

发生时期
２０１４１０—
２０１５０１

２００７０７—
２００８０８

２００７０６—
２００７１０

２０１０１１—
２０１１０２

２０２０１０—
２０２１０２

２０１９０８—
２０２００３

２００７０９—
２００８０４

２００９１２—
２０１００２

泡沫次数 ８ ５ ６ ４ ５ ４ ６ ４

商品简称 ＮＣＰＱＨ ＪＳＱＨ ＮＨＱＨ ＧＷＳＰＸＨ ＧＷＳＹＹＸＨ ＧＷＪＱＸＨ ＧＷＪＳＸＨ ＧＷＧＹＸＨ ＧＷＦＺＸＨ ＧＷＱＨ

节点编号 １１ １２ １３ １４ １５ １６ １７ １８ １９ ２０

均值 －０􀆰 ６７４ －０􀆰 ４０１ －０􀆰 ６６４ －０􀆰 ６３７ －０􀆰 ７９３ －０􀆰 ６９７ －０􀆰 ２３３ －０􀆰 １５１ －０􀆰 ５３１ －０􀆰 ４８５

最大值 １􀆰 ５９３ ２􀆰 ９８６ １􀆰 ７６９ ２􀆰 １１６ ０􀆰 ７６４ ０􀆰 ３８７ ２􀆰 ３９２ ２􀆰 ７３１ １􀆰 ８０８ １􀆰 ７７４

最长泡沫 （月） ４ ４

发生时期
２０２０１１—
２０２１０２

２０１５０９—
２０１５１２

泡沫次数 ３ ５

　 　 注： 泡沫最大值选取发生泡沫期间最大的 ＢＳＡＤＦ统计值。 泡沫存续周期时点及次数仅列出通过 ５％置信水平检验的分析结果。 表中正泡沫值

表示资产价格远高于其合理价值的状态， 负泡沫值表示资产价格远低于其合理价值的状态。
数据来源： 根据各类商品价格指数的 ＢＳＡＤＦ和 ＣＶ⁃ＢＳＡＤＦ统计值整理而来。

　 　 图 １对国内外大宗商品价格泡沫在整个时期内的

均值进行排序。 从中可知， 大宗商品价格泡沫程度最

大的前三名分别为国内农产品现货、 钢铁现货和能源

现货， 且均值为正数， 而其他 １７ 类大宗商品价格泡

沫均值都为负值， 均值最小的两位分别是国外家禽现

货和食用油现货。 总体上看， 国内大宗商品价格泡沫

２４
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程度要大于国外大宗商品价格泡沫程度。 从最近一年

来的走势看， 除了国外商品期货价格泡沫趋于下降

外， 中国大宗商品期现货价格泡沫和国外大宗商品现

货价格泡沫走势均出现持续的上涨态势。
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图 １　 国内外大宗商品价格泡沫均值比较

五、 国内外大宗商品价格泡沫的相依结构及传染效应

（一） 各大宗商品价格泡沫静态相依结构

为了进一步分析国内外各大宗商品价格泡沫间相

依结构及传染效应， 本文通过 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ 模型来

对上述 ２０ 类大宗商品价格泡沫进行整体建模分析。
参考 Ｄｉβｍａｎｎａ等 （２０１３） ［２９］基于最大生成树原则确

定最佳 ＲＶＭ， 并基于似然函数值 ＬＬ 最大、 ＡＩＣ 和

ＢＩＣ值最小的原则来确定最佳的 Ｃｏｐｕｌａ 模型， 用 Ｒ
语言编程实现相连节点之间最佳 Ｃｏｐｕｌａ 类型的确定

和参数估计。 由于文章篇幅限制， 这里仅展示第一棵

树的相依结构及其估计结果 （见图 ２）， 而不再给出

具体的 ＲＶＭ矩阵、 估计参数矩阵、 研究时期内大宗

商品价格泡沫其他棵树的相依结构①。
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图 ２　 整个时期内国内外大宗商品价格泡沫的静态相依结构

在整个时期内， 国内外大宗商品价格泡沫的静态

相依结构中共出现了 １０ 种 Ｃｏｐｕｌａ 类型符号 （Ｎ、 ｔ、
Ｇ、 Ｆ、 ＢＢ１、 ＢＢ７、 ＢＢ８、 ＢＢ８＿２７０、 ＳＢＢ７、 ＳＢＢ８），

分别代表了 Ｎｏｒｍａｌ、 Ｓｔｕｄｅｎｔ ｔ、 Ｇｕｍｂｌｅ、 Ｆｒａｎｋ、 Ｃｌａｙｔｏｎ⁃
Ｇｕｍｂｅｌ、 Ｊｏｅ⁃Ｃｌａｙｔｏｎ、 Ｆｒａｎｋ⁃Ｊｏｅ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｆｒａｎｋ⁃Ｊｏｅ
２７０ ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｓｕｒｖｉｖａｌ Ｊｏｅ⁃Ｃｌａｙｔｏｎ、 Ｓｕｒｖｉｖａｌ Ｊｏｅ⁃Ｆｒａｎｋ。
其中， Ｎ、 ｔ、 Ｆ、 ＢＢ８、 ＳＢＢ８适合刻画具有上下尾对

称的相依结构特征； Ｇ 适合刻画上尾相依结构特征；
ＢＢ８＿２７０ 适合刻画上下尾对称的负向相依结构特征。
ＢＢ１、 ＢＢ７、 ＳＢＢ７适合刻画具有上下尾非对称的相依

结构特征。 在整个相依结构中， 国内能源现货、 工业

品期货、 农产品期货和国外商品期货均处于中心枢纽

地位。 能源现货分别与钢铁现货、 油脂油料现货、 国

外商品期货直接相连， 各自的相依性分别为 ０􀆰 ２９、
０􀆰 ３４、 ０􀆰 ４３； 国外商品期货直接与国内能源现货、 能

化期货和国外金属现货直接相连， 各自相依性分别为

０􀆰 ４３、 ０􀆰 ４１、 ０􀆰 ４１； 显然， 国内外能源期货及现货的

价格泡沫之间的相依性较高， 说明存在紧密的联动

性。 国内工业品期货直接与金属现货、 牲畜现货、 金

属期货、 能化期货相连， 各自的相依性分别为 ０􀆰 ５、
－０􀆰 ２２、 ０􀆰 ６１、 ０􀆰 ６１。 国内农产品期货直接与橡胶现

货、 农产品现货、 油脂油料现货相连， 各自的相依性

分别为 ０􀆰 ２９、 ０􀆰 ２８、 ０􀆰 ３７。 与此同时， 国外食品现

货分别与国内金属期货、 国外食用油现货和家禽现货

直接相连， 各自的相依性分别为 ０􀆰 ３３、 ０􀆰 ５３、 ０􀆰 ４４。
横向比较来看， 能源期货及现货价格泡沫与金属期货

及现货价格泡沫之间的相依性要高于其他相连的大宗

商品价格泡沫相依性。 相依性水平比较高的是国外市

场中金属现货与工业品现货价格泡沫之间的相依性

（０􀆰 ７２）， 而国内金属期货价格泡沫与国外食品现货

价格泡沫之间的相依性最小， 为－０􀆰 ３３。
从相依结构类型来看， 相连的大宗商品价格泡沫

之间的相依结构存在明显差异， 主要存在四种情况：
一是存在上下尾对称的相依结构。 比如， 在国内市场

中， 能源现货与钢铁现货、 能源现货与油脂油料现

货、 工业品期货与牲畜现货、 农产品期货与橡胶现

货、 工业品期货和金属期货、 矿产现货与油脂油料现

货的价格泡沫之间就存在上下尾对称的相依结构。 在

国外市场中， 商品期货与金属现货、 金属现货与工业

品现货、 家禽现货与食品现货的价格泡沫之间同样存

在上下尾对称的相依结构。 这说明上述相连的大宗商

品在价格泡沫演化方向存在高度的趋同性； 也即， 大

宗商品价格泡沫的膨胀与收缩上存在明显的同步性。

３４
① 对其他估计结果 （ＲＶＭ矩阵、 估计参数矩阵和每棵树的相依结构等） 感兴趣的读者， 可向作者索取。
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二是存在下尾相依结构。 比如， 国内农产品期货与农

产品现货、 农产品期货与油脂油料现货的价格泡沫之

间就存在下尾相依结构。 同样， 国内能源现货与国外

商品期货之间也存在下尾相依结构。 这说明这些相连

的大宗商品在价格泡沫收缩时存在趋同性， 而在价格

泡沫膨胀时没有同步性。 三是存在上尾大下尾小的非

对称相依结构。 比如， 国内农产品现货与国外纺织现

货、 国外市场现货与国外食用油现货之间就存在上尾

大下尾小的相依结构。 这说明这些大宗商品在价格泡

沫膨胀时的联动性要大于价格泡沫收缩时的联动性。
四是存在上尾小下尾大的非对称相依结构。 比如， 国

内橡胶现货与食糖现货、 工业品期货与有色金属现

货、 能化期货与国外商品期货的价格泡沫之间存在上

尾小下尾大的相依结构， 说明这些大宗商品的价格泡

沫在收缩时的联动性要大于价格泡沫在膨胀时的联

动性。
（二） 各大宗商品价格泡沫因果关系

图 ２只是刻画了各大宗商品价格泡沫之间的静态

相依结构及其相依性， 但没有揭示出相连大宗商品价

格泡沫间的因果关系。 对此， 这里进一步利用格兰杰

因果关系法对整个相依结构中相连大宗商品价格泡沫

之间的因果关系进行分析， 以此探明其泡沫传染路

径。 检验步骤为： 首先对这 ２０ 类大宗商品价格泡沫

序列进行稳定性检验 （ＡＤＦ单位根检验）， 发现除农

产品现货价格泡沫序列外 （其一阶差分为平稳时间

序列）， 其他均为平稳时间序列； 然后基于两两相连

的大宗商品价格泡沫序列构建二元向量自回归模型，
根据 ＡＩＣ 值最小准则来确定模型的最佳滞后阶数；
最后基于最佳滞后阶数进行格兰杰因果关系检验， 结

果①见图 ３。 图中箭头方向表示格兰杰因果方向， 对

应的百分数为置信水平。 由检验结果可知， 国外商品

期货在 １％的置信水平上是国外金属现货泡沫和国内

能源现货泡沫的单向格兰杰原因。 这表示国外商品期

货市场出现泡沫时， 会引致国外金属现货和我国能源

现货出现价格泡沫。 同时， 油脂油料现货在 １％的置

信水平上是能源现货价格泡沫的单向格兰杰原因， 而

矿产现货和农产品期货在 ５％的置信水平上均是油脂

油料现货价格泡沫的单向格兰杰原因， 这说明我国矿

产现货和农产品期货出现价格泡沫时， 会进一步传染

油脂油料现货， 再进而传染能源现货。 而国内能源现

货价格泡沫与钢铁现货价格泡沫在 ５％的置信水平上

互为格兰杰原因， 说明彼此相互促进互为因果。 食糖

现货和农产品期货在 １％的置信水平上是橡胶现货价

格泡沫的单向格兰杰原因， 说明当食糖现货或农产品

期货出现价格泡沫时， 会带动橡胶现货出现价格泡

沫。 我国工业品期货与金属期货、 能化期货在 ５％的

置信水平上互为格兰杰原因， 说明工业品期货价格泡

沫与能化期货和金属期货的价格泡沫之间会相互传

染。 与此同时， 工业品期货价格泡沫会单向传染有色

金属现货。 国外工业现货价格泡沫与金属现货价格泡

沫之间会相互传染。 在国内外大宗商品价格泡沫互动

方面， 除了国外期货市场泡沫会传染我国能源现货

外， 国外纺织现货价格泡沫也会单向传染我国农产品

现货。 总体上看， 处于中心枢纽地位的大宗商品在价

格泡沫传导网络上发挥的作用存在明显差异。 国外大

宗商品期货市场和我国农产品期货处于价格泡沫传递

的源头， 而我国能源现货、 工业品期货则发挥着承接

和扩散价格泡沫的中介作用。

2

7

417

3

6

9

18

1

8

11

5%
5%

5%
5%

5%

5%

5%
5%

5% 5%

5%

20

19

5

13 12 14

16

15

10

1%

1%
1%

1%

图 ３　 国内外大宗商品价格泡沫因果关系 （第一棵树）

（三） 各大宗商品价格泡沫之间的动态相依性及

相依结构演化特征

１􀆰 动态相依性。
由于基于整个时期的研究样本下各大宗商品价格

泡沫之间的相依结构具有较好的稳定性， 因此， 我们

基于上述第一种思路下的滚动估计来获得各大宗商品

价格泡沫之间的动态相依性。 这里重点分析在静态相

依结构中处于中心枢纽地位的节点与其相连节点之间

的动态相依性。 从动态相依性均值来看， 在国内， 工

业品期货泡沫与金属期货泡沫、 能化期货泡沫、 有色

４４

① 为了文章内容的直观， 这里不再给出这 ２０类大宗商品价格泡沫之间的格兰杰因果关系检验结果， 而以文中图 ３的形式表示出来； 感兴趣的

读者可向作者索取。
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金属现货泡沫之间的相依性普遍较大， 分别为 ０􀆰 ６８、
０􀆰 ６６、 ０􀆰 ５０， 而且这三者走势较为类似， 均在 ２０１９
年后开始出现持续大幅下跌趋势， 甚至在 ２０２１ 年出

现负相依性， 说明在 ２０１９ 年之前这三种大宗商品价

格泡沫演化趋势较为同步， 存在相互促进的关系， 但

在 ２０１９年之后， 这种演化同步性被打破， 甚至出现

此消彼长的关系。 同时， 工业品期货泡沫与牲畜现货

泡沫之间的相依性均值较小 （－０􀆰 ２４）， 从走势上看，
大部分时期相依性为负值， 说明这两种商品价格泡沫

变化趋势相反。
能源现货泡沫与钢铁现货泡沫之间的相依性均值

为 ０􀆰 ２９； 从走势上看， 除了 ２０１２ 年 ８ 月至 ２０１４ 年 ８
月期间两者的相依性处于负值状态外， 其他时期内两

者的相依性均处于震荡上涨的正值状态。 这说明这两

种泡沫在研究时期内大部分时间存在相互促进的关系。
农产品期货泡沫与橡胶现货泡沫、 农产品现货泡

沫、 油脂油料现货泡沫之间的相依性均值分别为

０􀆰 ３０、 ０􀆰 ３３、 ０􀆰 ４４， 说明总体上这三种大宗商品价格

泡沫存在相互促进关系。 从走势来看， 农产品期货泡

沫与油脂油料现货泡沫的相依性基本在 ［０， ０􀆰 ６８］
的区间内波动， 且具有逐渐上升趋势。 农产品期货泡

沫与农产品现货泡沫之间的相依性走势波动较为激

烈， 在 ２００９—２０１４年期间处于震荡走高的正相依性

趋势， 在 ２０１５—２０２１ 年期间出现先跌后涨的趋势，
甚至在 ２０１６年前后出现负相依性， 随后从 ２０１７ 年至

今出现持续上升趋势。 这说明农产品期货及现货泡沫

之间并非总是存在相互促进的状态， 也在局部时期处

于此消彼长的状态， 目前两者相依性较高 （０􀆰 ６１）。
同样， 农产品期货泡沫与橡胶现货泡沫之间的相依性

走势波动更加激烈， 在 ［－０􀆰 ４５， ０􀆰 ８０］ 区间内出现

明显的宽幅震荡， 说明两者之间存在相互促进和相互

抑制的轮换关系。
在国内外大宗商品价格泡沫互动方面， 国外商品

期货泡沫与能化期货泡沫、 能源现货泡沫之间的相依

性均值分别为 ０􀆰 ３７、 ０􀆰 ３４； 从走势来看， 这两者的

走势在 ２０１８年之前基本同步， 均保持水平震荡趋势，
但国外商品期货泡沫与能化期货泡沫的相依性在

２０１８年之后就出现快速下降， 直至 ２０１９ 年 ９ 月的最

低值 （－０􀆰 ６８）， 随后开始震荡上升至 ２０２１ 年 ２ 月的

０值附近。 国外商品期货泡沫与能源现货泡沫的相依

性更早在 ２０１８ 年年初就开始出现快速下跌趋势， 并

于 ２０１９年 ５月达到最低值 （－０􀆰 ５６）， 随后出现反转

上涨趋势至今达到 ０􀆰 ７４。 这说明国内外能源期货及

现货泡沫之间存在复杂的传染效应， 不是线性的正向

传染效应， 而是正负向传染效应交替出现。 与此同时，
国外食品现货泡沫与国内金属期货泡沫之间的相依性

均值为－０􀆰 ２６； 从走势来看， 除了在 ２０１５ 年 ３ 月—
２０１７年 ８月出现正相依性外， 其他时期均为负相依

性。 也即， 两者之间除了局部时期存在相互促进关系

外， 其他大部分时间存在此消彼长关系。
在国外市场方面， 金属现货泡沫与工业品现货泡

沫之间的相依性在整个时期内均处于较高的正相依性

状态 （相依性均值高达 ０􀆰 ７２）， 且波动幅度较小。 这

说明国外金属现货泡沫与工业品现货泡沫之间始终存

在较为强烈的相互传染效应， 且泡沫演化趋势较为同

步。 同样， 商品期货泡沫与金属现货泡沫之间也基本

保持正相依性 （相依性均值为 ０􀆰 ５２）， 说明两者的泡

沫演化趋势较为同步， 存在明显的传染效应。 食品现

货泡沫与家禽现货泡沫之间的相依性出现正负交替的

宽幅波动趋势， 除了在局部时期 （２０１３ 年 １１ 月—
２０１５年 １ 月） 出现负相依性外， 其他时期均为正相

依性。 这说明两者关系总体上是以相互促进为主， 凸

显出明显的正向传染效应。
２􀆰 相依结构演化特征。
通过对每个时点上相依结构中相连节点的 Ｃｏｐｕｌａ

类型汇总可知， 共出现了 １５ 种 Ｃｏｐｕｌａ 模型 （ ｔ、 Ｎ、
Ｆ、 Ｇ、 Ｃ、 ＳＧ、 ＳＣ、 ＳＪ、 Ｊ、 Ｊ２７０、 Ｇ９０、 Ｊ９０、 Ｃ２７０、
Ｇ２７０、 Ｃ９０）①， 各种 Ｃｏｐｕｌａ 模型的出现次数和占比

如图 ４所示。
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图 ４　 动态相依结构中出现的 Ｃｏｐｕｌａ 类型次数及占比

５４

① １５种 Ｃｏｐｕｌａ模型 （ ｔ、 Ｎ、 Ｆ、 Ｇ、 Ｃ、 ＳＧ、 ＳＣ、 ＳＪ、 Ｊ、 Ｊ２７０、 Ｇ９０、 Ｊ９０、 Ｃ２７０、 Ｇ２７０、 Ｃ９０） 分别为 Ｓｔｕｄｅｎｔ ｔ、 Ｇａｕｓｓｉａｎ、 Ｆｒａｎｋ、 Ｇｕｍｂｅｌ、
Ｃｌａｙｔｏｎ、 Ｓｕｒｖｉｖａｌ Ｇｕｍｂｅｌ、 Ｓｕｒｖｉｖａｌ Ｃｌａｙｔｏｎ、 Ｓｕｒｖｉｖａｌ Ｊｏｅ、 Ｊｏｅ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｊｏｅ ２７０ ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｇｕｍｂｅｌ ９０ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｊｏｅ ９０ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｒｏｔａｔｅｄ
Ｃｌａｙｔｏｎ ２７０ ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｇｕｍｂｅｌ ２７０ ｄｅｇｒｅｅｓ、 Ｒｏｔａｔｅｄ Ｃｌａｙｔｏｎ ９０ｄｅｇｒｅｅｓ。
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从图 ４可知， ｔ、 Ｎ、 Ｆ这 ３种 Ｃｏｐｕｌａ模型共出现

了 １ １４５ 次， 占比高达 ４２􀆰 ３１％， 而且这 ３ 种模型均

是刻画上下对称的线性相依结构。 这说明在整个相依

结构演化过程中， 比较多的相连节点之间存在服从正

态分布的相依结构特征。 其次是 Ｇ、 Ｃ、 ＳＧ、 ＳＣ、 Ｊ、
ＳＪ 这 ６ 种 Ｃｏｐｕｌａ 模型， 共出现了 １ １８４ 次， 占比

４９􀆰 ６２％， 而且这 ６ 种模型均是用于刻画只存在上尾

或下尾的相依结构特征。 这说明在整个相依结构演化

过程中， 相连节点之间也会频繁出现上尾相依结构或

下尾相依结构。 其他 ４ 种 Ｃｏｐｕｌａ 模型 （ Ｊ２７０、 Ｇ９０、
Ｊ９０、 Ｃ２７０） 共出现了 ２３０ 次， 占比仅为 ８􀆰 ０７％， 说

明出现的频率较低。 这 ４种模型均适合刻画存在负向

上尾相依结构或负向下尾相依结构特征。 总体上， 在

大部分研究时期上， 国内外大宗商品价格泡沫存在正

相依性， 形成了相互促进的格局， 而在局部时期会出

现负相依性， 少数大宗商品价格泡沫存在此消彼长的

格局。
对国外商品期货来说， 其与金属现货泡沫的相依

结构演化过程中， Ｎ、 ｔ、 Ｆ模型累计出现的次数占比

高达 ７１􀆰 ８３％， 而 Ｇ、 ＳＣ 模型出现的次数占比为

１９􀆰 ７２％。 这说明两者在 ７１􀆰 ８３％的时间上表现出线

性、 对称的相依结构， 主要发生在 ２０１１ 年 ９ 月—
２０１４ 年 ３ 月、 ２０１６ 年 １０ 月—２０２１ 年 ２ 月； 在

１９􀆰 ７２％的时间上出现了上尾或下尾相依结构， 主要

发生在 ２００９ 年 ５ 月—２０１１ 年 ８ 月、 ２０１４ 年 ４ 月—
２０１６年 ９月。 国外商品期货泡沫与国内能源现货泡

沫之间的相依结构在 ２８􀆰 １７％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、
Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在

５５􀆰 ６３％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ 模型， 呈

现出上尾或下尾的相依结构特征。 国外商品期货泡沫

与国内能化期货泡沫之间的相依结构在 ５８􀆰 ４５％的时

间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依

结构特征； 在 ４０􀆰 １４％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、
ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型， 呈现出上尾或下尾的相依结构

特征。
对国内能源现货来说， 其与钢铁现货泡沫之间的

相依结构在 ４０􀆰 １４％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ 模型，
呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在 ４９􀆰 ３０％的时

间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型， 呈现出上

尾或下尾的相依结构特征。 其与油脂油料现货泡沫之

间的相依结构在 ４８􀆰 ５９％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ 模

型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在 ５７􀆰 ７０％

的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型， 呈现

出上尾或下尾的相依结构特征。
对国内农产品期货来说， 其与农产品现货泡沫之

间的相依结构在 ４７􀆰 ８９％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ 模

型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在 ４６􀆰 ４８％
的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型， 呈现

出上尾或下尾的相依结构特征。 其与橡胶现货泡沫之

间的相依结构在 ３５􀆰 ２１％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ 模

型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在 ６１􀆰 ２７％
的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型， 呈现

出上尾或下尾的相依结构特征。 其与油脂油料现货泡

沫之间的相依结构在 ５２􀆰 ８１％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、
Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在

４７􀆰 １８％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模

型， 呈现出上尾或下尾的相依结构特征。
对国内工业品期货来说， 其与有色金属现货泡沫

之间的相依结构在 ４０􀆰 １４％的时间上出现了 Ｎ、 ｔ、 Ｆ
模型， 呈 现 出 线 性、 对 称 的 相 依 结 构 特 征； 在

５７􀆰 ７５％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模

型， 呈现出上尾或下尾的相依结构特征。 其与牲畜现

货泡沫之间的相依结构在 ５７􀆰 ７５％的时间上出现了 Ｎ、
ｔ、 Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在

７􀆰 ７５％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模型，
呈现出上尾或下尾的相依结构特征。 在 ３４􀆰 ５１％的时

间上出现了 Ｃ９０、 Ｇ９０、 Ｃ２７０、 Ｇ２７０、 Ｊ２７０ 模型， 呈

现出负向的上尾或下尾相依结构特征。 其与金属期货

泡沫之间的相依结构在 ４０􀆰 １４％的时间上出现了 Ｎ、
ｔ、 Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在

５７􀆰 ７５％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模

型， 呈现出上尾或下尾的相依结构特征。 其与能化期

货泡沫之间的相依结构有 ２９􀆰 ５８％的时间上出现了 Ｎ、
ｔ、 Ｆ模型， 呈现出线性、 对称的相依结构特征； 在

７０􀆰 ４２％的时间上出现了 Ｃ、 Ｇ、 ＳＣ、 ＳＧ、 Ｊ、 ＳＪ 模

型， 呈现出上尾或下尾的相依结构特征。
（四） 各大宗商品价格泡沫相依结构的突变性

基于上述第二种思路下的滚动估计来获得各大宗

商品价格泡沫在每个时点上的相依结构及其信息指标

（ＡＩＣ、 ＢＩＣ、 ＬＬ）。 通过分析信息指标走势的结构突

变性就可以探测国内外大宗商品泡沫相依结构是否出

现明显突变。 各信息指标的走势如图 ５ （１） 所示。
从该子图可知， ＡＩＣ和 ＢＩＣ走势完全一致， 而极大似

然值 ＬＬ 走势则与 ＡＩＣ、 ＢＩＣ 相反， 但也较为同步。
６４
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因此， 这里以 ＡＩＣ 指标来分析国内外大宗商品泡沫

相依结构的突变性。 本文采用 Ｂａｉ和 Ｐｅｒｒｏｎ （２００３） ［３０］

提出的多结构突变点检测方法分析 ＡＩＣ 序列的突变

点。 从图 ５ （２） 可知， 在整个时期内存在 ２ 个结构

突变点， 发生时点分别为 ２０１５ 年 １１ 月、 ２０１７ 年 ８
月， 由此形成 ３ 个突变区间 （２００９ 年 ５ 月—２０１５ 年

１１月、 ２０１５ 年 １２ 月—２０１７ 年 ８ 月、 ２０１７ 年 ９ 月—
２０２１年 ２月）。 由于 ＡＩＣ指标越小表明模型拟合度越

好， 这在一定的程度上表明该时段上相依结构的稳定

性越强， 因此， 从三个突变区间的 ＡＩＣ 均值来看，
相依结构最稳定的是第二区间， 其次是第一区间， 最

不稳定的是第三区间。 这说明自 ２０１７ 年以来， 国内

外大宗商品价格泡沫相依结构的稳定性在持续下降。
由于国际原油价格波动对国内外大宗商品价格波动具

有系统性影响， 因此可以认为大宗商品价格泡沫及其

相依结构的演化也同样受到国际原油价格波动的影

响。 这里进一步分析国际原油 ＷＴＩ 价格走势与 ＡＩＣ
走势之间的关联性， 如图 ６ 所示。 三个突变区间内，
两者的相关性分别为： －０􀆰 ３０、 －０􀆰 ５２、 －０􀆰 ６３， 整个

时期两者的相关性为－０􀆰 ２３， 由此表明国际原油期货

价格与大宗商品价格泡沫相依结构的稳定性之间存在

明显的负相关性。 其原因可能在于国际原油价格越高

会催生自身泡沫的同时也将带动国内外大宗商品出现

价格泡沫， 而这种价格泡沫的正向传染效应将会提升

各大宗商品之间的相依性水平， 从而使得相依结构稳

定性得到不断增强。 如在第一突变区间内， 国际原油

期货价格从 ２００９年 ５月的 ６６􀆰 ３１美元 ／桶持续上升至

２０１１年 ３ 月的 １１３􀆰 ９３ 美元 ／桶， 而同时期相依结构

的 ＡＩＣ指标持续下降， 结构稳定性趋于增强。 反之，
国际原油期货价格大幅暴跌 （第三突变区间）， 自身

泡沫破灭的同时将使得国内外大宗商品价格泡沫程度

出现明显分化， 这种分化趋势就会降低各大宗商品价

格泡沫之间的相依性， 使得相依结构的稳定性趋于下

降。 从图中第三突变区间中可看到， 国际原油价格由

２０１９年 １２月份的 ５９􀆰 ８０ 美元 ／桶持续暴跌至 ２０２０ 年

４月份的低点 １６􀆰 ７０美元 ／桶， 在此期间， ＡＩＣ随之出

现大幅攀升； 而随着国际原油价格由该低点大幅反弹

至 ２０２１年 ２月的 ６１􀆰 ５０ 美元 ／桶， ＡＩＣ 指标也几乎同

步出现明显下降趋势。
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图 ５　 大宗商品价格泡沫相依结构突变特征

①　 本文采用 Ｂａｋｅｒ等 （２０１６） ［３１］构建的经济政策不确定性指数。 该指数的构造基于新闻报道内容， 由斯坦福大学和芝加哥大学联合发布， 涵盖

了全球主要经济体。 下载网址： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｐｏｌｉｃｙｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ􀆰 ｃｏｍ。

　 　 与此同时， 国际原油期货价格波动也一直深受主

要原油生产国和消费国的经济政策波动的影响。 因

此， 国内外经济政策不确定性也可能直接或间接影响

大宗商品价格泡沫相依结构的稳定性①。 通过观察图

６、 图 ７可知， ＡＩＣ 指标与全球经济政策不确定性指

数 （ＧＥＰＵ）、 中国经济政策不确定性指数 （ＣＮＥＰＵ）
的走势之间存在一定的联动性。 通过测度发现 ＡＩＣ
指标与全球经济政策不确定性指数、 中国经济政策不

确定性指数之间的相关性分别为 ０􀆰 ４６、 ０􀆰 ３８， 而国

际原油期货价格与这两个指数之间的相关性分别为

－０􀆰 ５５、 －０􀆰 ５７。 这说明， 国内外经济政策不确定性

越大， 国际原油期货价格波动越小， 全球大宗商品价

格泡沫的相依结构稳定性越差。
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图 ６　 国际 ＷＴＩ 原油期货价格与 ＡＩＣ 走势
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图 ７　 国内外经济政策不确定性指数与 ＡＩＣ 走势

六、 结论与建议

本文采用具有国际前沿性的资产泡沫监测方法

（ＢＳＡＤＦ） 来动态度量国内外大宗商品价格泡沫及其

进化趋势， 并进一步采用高维动态 Ｒ⁃Ｖｉｎｅ Ｃｏｐｕｌａ 模
型来分析大宗商品价格泡沫的动态相依性、 相依结构

突变性和演化特征， 在此基础上采用格兰杰因果关系

法来揭示各大宗商品价格泡沫的传染效应和传染路

径。 最终结论如下：
第一， 国内外大宗商品期现货普遍存在多个周期

性泡沫， 但存在明显的结构性差异。 其中， 国内农产

品现货、 钢铁现货和能源现货的泡沫程度较高。 总体

上看， 国内大宗商品价格泡沫程度要大于国外大宗商

品价格泡沫程度。 ２０２１ 年以来中国大宗商品期现货

价格泡沫和国外大宗商品现货价格泡沫走势均出现持

续的上涨态势。
第二， 国内能源现货、 工业品期货、 农产品期货

和国外商品期货在整个相依结构中处于中心枢纽地

位。 国内外能源期现货价格泡沫之间的相依性较高，
存在较强的传染效应。 整个相依结构凸显出 “物以

类聚” 的特征。 同类或近类商品价格泡沫之间存在

较强的相依性和对称的上下尾相依结构， 且商品价格

泡沫变化具有趋同性， 而不同类商品价格泡沫之间多

存在非对称的上尾或下尾相依结构特征， 呈现出商品

价格泡沫变化的非对称性。 总体上， 各类相连商品价

格泡沫之间的传染效应较为明显。
第三， 国内外大宗商品价格泡沫之间存在非对称

的传染机制。 处于中心枢纽地位的大宗商品在价格泡

沫传导机制上发挥不同的角色。 国外大宗商品期货市

场和国内农产品期货处于价格泡沫传递的源头， 而国

内能源现货、 工业品期货则发挥着承接和扩散价格泡

沫的中介作用。
第四， 整个相依结构演化过程中， 约有一半时间

出现上尾或下尾相依结构特征， 一半时间出现上下尾

对称的正态相依结构特征。 这说明在大部分研究时期

上， 国内外大宗商品价格泡沫膨胀时存在较高相依

性， 形成了相互促进的格局， 而在泡沫收缩时会出现

负相依性， 形成了此消彼长的格局。
第五， 国内外大宗商品价格泡沫相依结构并不稳

定， 存在突变性， 其结构稳定性受到国际原油期货价

格波动的影响。 总体上， 国际原油期货价格与大宗商

品价格泡沫相依结构的稳定性之间存在正相关性。 在

国际原油期货价格持续上涨过程中将带动大宗商品价

格泡沫形成和膨胀， 增强了相依结构的稳定性； 在国

际原油期货价格持续下跌过程中导致大宗商品价格泡

沫分化， 降低了相依结构的稳定性。 国内外经济政策

不确定性越大， 全球大宗商品价格泡沫的相依结构稳

定性越差。
第六， 国内外能源期现货价格泡沫之间存在复

杂、 非线性的传染效应。 传染路径主要表现为国外商

品期货对国内能源期现货的价格泡沫净输入。 国外金

属现货价格泡沫与工业品现货价格泡沫之间始终存在

较为强烈的相互传染效应， 且泡沫演化趋势较为

同步。
依据上述研究结论， 就防范我国大宗商品价格泡

沫传染风险方面提出如下政策建议：
第一， 建立全球大宗商品价格泡沫监测预警系

统。 通过该监测体系来对全球大宗商品价格泡沫程度

及其演化趋势进行动态测度和预警， 一方面能及时掌

握全球大宗商品价格泡沫走势及其结构性分化特征，
甄别出泡沫化严重的大宗商品加以重点跟踪； 另一方

面能为制定精准化的国内大宗商品价格泡沫防控政策

提供有力的指导。
第二， 根据全球大宗商品价格泡沫相依结构演化

趋势来制定我国大宗商品泡沫风险防范措施。 在此基

础上识别出大宗商品价格泡沫的传染源和传染路径，
评估对我国大宗商品价格泡沫的影响程度， 重点防范

处于关键节点上的大宗商品价格泡沫 （能源期现货）
及其传染路径， 制定相应措施切断传染路径。

第三， 要及时评估国际原油期货价格极端波动和

国内外经济政策不确定性对大宗商品相依结构稳定性

的冲击。 我国大宗商品价格泡沫的形成， 除了与全球

市场供求有关外， 还与市场流动性和国内外宏观经济
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政策不确定性存在密切关系。 对此， 在制定宏观经济

政策 （比如货币政策转向、 产业政策调整等） 时，
有必要考虑相关经济政策不确定性是否会通过影响市

场供求或市场流动性， 进而促使国内大宗商品价格泡

沫的生成， 在源头上刹住大宗商品价格泡沫形成的主

要驱动力。
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一、 引言

近年来， 经济下行压力不断增大， 实体企业盈利

空间持续收缩， 企业的债务问题逐渐暴露， 并成为社

会各界关注的焦点。 自 ２０１４年 “１１ 超日债” 利息兑

付违约， 中国债券市场的刚性兑付时代宣告结束。
２０１６年违约企业数量为 ３４ 家， 违约债务规模高达

４０３亿元， 超过 ２０１４ 年和 ２０１５ 年违约总和。 为了防

范债券违约引发的系统性风险， ２０１７ 年监管层陆续

出台了多项风险管控政策， 使债券违约增速有所放

缓。 但在去杠杆和强监管双重压力下， ２０１８ 年违约

企业数量增至 ４３家， 违约债务规模逼近 １ ２００ 亿元。
未来随着中国金融供给侧结构性改革的深入推进， 债

务违约事件或将趋于常态化， 如何应对债务违约潮给

中国经济造成的影响成为决策部门面临的重大问题。
在此背景下， 探讨企业债务违约的经济后果， 对于保

障实体经济的稳定发展具有重要的现实意义。
关于债务违约带来的经济后果， 以往研究主要从

企业违反债务契约导致债权人对企业决策行为的控制

和监督展开。 研究者发现， 当企业发生债务违约后，
债权人会通过实施控制权转移和追加保护性条款等渠

道影响企业的投融资决策 （Ｃｈａｖａ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ， ２００８［１］；
Ｒｏｂｅｒｔｓ和 Ｓｕｆｉ， ２００９［２］）。 考虑到管理者的委托代理

关系可能会影响债权治理机制， 债权人还会干预管

理者的职位和薪酬 （Ｎｉｎｉ 等， ２０１２［３］； Ｂａｌｓａｍ 等，
２０１８［４］）。 然而， 债务违约作为企业生命周期中最具

破坏性的事件， 其产生的经济后果可能不只限于对企

业的内部利益相关者。 现有研究表明， 负面信息会在

同行业和供应链上的企业间产生传染效应。 一些研究

从破产申请、 财务重述、 食品安全、 内控缺陷以及债

券违约等方面， 对负面信息在行业内的传染效应进行

了探索 （Ｊｏｒｉｏｎ 和 Ｚｈａｎｇ， ２００７［５］； Ｇｌｅａｓｏｎ 等， ２００８［６］；
王永钦等， ２０１４［７］； Ｂｏｌｔｏｎ 等， ２０１６［８］； 张春强等，
２０１９［９］）， 另一些则从财务困境、 盈余公告和股价崩

盘风险的角度， 发现了负面信息在供应链中的传染效

应 （Ｈｅｒｔｚｅｌ等， ２００８［１０］； Ｂｏｏｎｅ 和 Ｉｖａｎｏｖ， ２０１２［１１］；
Ｐａｎｄｉｔ， ２０１１［１２］； 彭旋和王雄元， ２０１８［１３］）。

尽管现有文献探究了负面信息在同行业和供应链

上的传染效应， 但尚未有研究从地理位置上邻近企业

的视角考察负面信息在企业所在地缘网络中的传染效

应。 考虑到债务违约会对管理者自身利益造成严重损

害， 且认知偏差和负面偏见的存在使得当管理者获知

债务违约信息时会产生规避潜在违约威胁的动机， 进

而影响企业决策的有效性。 由于企业间的地理邻近性

会使负面信息沿着地理维度传递给邻近企业的管理

者， 因此地缘网络中债务违约更容易导致管理者产生

对于潜在违约威胁的负面情绪。 本文以 ２００３—２０１８
年中国 Ａ股上市公司为样本， 考察了地缘网络中债

务违约与企业投资不足的内在联系。 研究发现， 地缘

网络中债务违约与企业投资不足存在正相关关系， 即

地缘网络中债务违约数量越多， 企业投资不足程度越

大。 调节作用检验显示， 企业财务风险和环境不确定

性会加强地缘网络中债务违约的影响， 而行业竞争地

位则会削弱这一影响。 经济后果分析表明， 地缘网络

中债务违约加剧的企业投资不足， 还对市场价值产生

负面冲击， 并造成了未来绩效的下滑。
本文的研究贡献主要体现在： 第一， 以往债务违

约经济后果的研究大多以违约企业本身为研究对象，
考察债务违约发生后， 债权人干预对企业决策行为的

影响。 本文基于负面信息会沿着地理维度传播给邻近

企业， 探究了地缘网络中债务违约对其他企业的传染

效应， 拓展了债务违约经济后果的研究边界。 第二，
已有文献主要基于信息不对称理论、 融资约束理论和

委托代理理论对企业投资效率进行研究。 本文基于管

理者存在认知偏差和负面偏见， 对地缘网络中债务违

约如何影响管理者非理性决策进行了解释， 并检验了

其对企业投资不足的影响， 丰富了企业投资效率的研

究成果。 第三， 近年来， 随着中国经济的周期性回

落， 局部金融风险逐渐显现， 打破刚性兑付成为防范

金融风险的必经之路， 未来债务违约将成为中国资本

市场中的常态化事件， 本文的研究发现为市场和决策

部门更全面地认识债务违约经济后果提供了重要

参考。

二、 文献回顾

关于企业债务违约的经济后果研究， 现有文献主

要围绕企业违反债务契约后， 债权人干预对企业决策

行为的影响。 Ｃｈａｖａ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ （２００８） ［１］发现， 企业

发生债务违约后， 债权人会加强对企业运用贷款资金

的控制， 信用风险的暴露会增加企业获取新融资的难

度， 由于资金使用的受限， 企业的资本投资大幅下

降。 另外， 债权人还会通过运用加速、 重组和终止契

约的威胁， 提高利率、 缩短期限或减少信贷供给， 导

致企业的净负债发行活动急剧且持续减少 （Ｒｏｂｅｒｔｓ
１５
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和 Ｓｕｆｉ， ２００９［２］）。 不仅如此， 企业发生债务违约还

标志着股权治理机制在缓解管理者代理问题上的失

效， 并且考虑到管理者对股东负有受托责任， 其存在

将财富从债权人转移到股东的动机。 基于对两种代理

冲突的担忧， 债权人会对管理者的职位和薪酬进行干

预。 Ｎｉｎｉ等 （２０１２） ［３］发现， 企业发生债务违约后会

出现 ＣＥＯ离职率急剧上升的现象， 尤其是对于强制

离职， 在债务违约发生的当季， ＣＥＯ 强制离职率上

升了 ６０％， 并在随后两个季度内呈增长趋势， 于第

四个季度达到峰值。 Ｂａｌｓａｍ等 （２０１８） ［４］还发现， 债

务违约事件导致 ＣＥＯ 薪酬平均下降了 ８􀆰 ５％， 其中，
与风险承担对应的期权授予平均减少了 ２６％， 并且

这些影响还会随着债权人影响力的增大而增强。
债务违约的经济后果不只限于企业的内部利益相

关者， 债务违约的负面信息还可能会传染至与之相关

联的其他企业。 以往研究主要从风险消息释放和经济

损失的角度， 探究负面信息在行业内和供应链中的传

染效应。 其中， 行业内的传染效应通过风险信息释

放， 并在信息外部性的作用下， 对行业内其他企业产

生负面冲击。 Ｊｏｒｉｏｎ和 Ｚｈａｎｇ （２００７） ［５］指出， 企业的

破产公告会导致同行企业 ＣＤＳ 利差的扩大， 以及股

票回报率的降低。 Ｇｌｅａｓｏｎ 等 （２００８） ［６］发现， 企业

的财务重述行为会导致同行业企业股价的下跌， 而造

成这一现象的原因是投资者对行业信息风险的担忧。
王永钦等 （２０１４） ［７］从白酒行业 “塑化剂” 事件的角

度， 证实了丑闻事件的负面信息也具有行业内的传染

效应。 Ｂｏｌｔｏｎ等 （２０１６） ［８］发现， 企业的内控缺陷报

告不仅会造成市场对企业股价的负面反应， 还会波及

行业内的其他企业。 张春强等 （２０１９） ［９］以中国债券

市场违约和发债利差数据为研究对象， 验证了债券违

约在行业内产生的信用风险传染效应。 与行业内的传

染效应不同， 供应链中的企业存在密切的经济往来，
负面信息会导致企业因契约关系的断裂而面临较大的

交易成本。 Ｈｅｒｔｚｅｌ 等 （２００８） ［１０］发现， 破产事件会

在企业的供应链上产生负财富效应， 企业破产申请会

对与之相关的客户和供应商的股价造成负面反应。
Ｂｏｏｎｅ和 Ｉｖａｎｏｖ （２０１１） ［１１］指出， 企业破产公告不仅

会对战略伙伴企业的股价产生影响， 还会导致其未来

利润率和投资水平的下降。 Ｐａｎｄｉｔ （２０１１） ［１２］发现，
客户盈余公告中的信息会导致投资者对供应商未来

盈余水平和不确定性的修正， 最终造成了供应商股

价的波动。 彭旋和王雄元 （２０１８） ［１３］还从股价崩盘

风险的视角， 考察了客户股价崩盘风险对供应商的

传染效应。
综上所述， 关于债务违约经济后果的研究， 已有

文献主要以违约企业本身为研究对象， 较少有研究从

传染效应的视角关注债务违约对其他企业产生的影

响。 而对于负面信息传染效应的相关文献， 大多研究

都是从同行业和供应链的角度展开， 尚未有研究从地

理位置上邻近企业的视角探索负面信息在企业所在地

缘网络中的传染效应。 鉴于此， 本文将试图以邻近企

业的负面信息为切入点， 研究地缘网络中债务违约对

企业决策行为的影响， 进而补充有关债务违约经济后

果的相关文献。

三、 理论分析与研究假设

地缘网络是指地理位置上邻近企业所形成的企业

集群。 由于人们的信息收集具有邻近性和可得性的偏

好， 管理者更倾向于收集那些在时间、 空间和社会维

度上距离自己较近的， 易于获得的信息。 而地缘网络

上的企业集群具有地理邻近性的特征， 这使得来自地

缘网络中邻近企业的信息更易受到管理者的关注。 此

外， 人们的社会互动过程还有助于促进信息的传播。
Ｇａｏ等 （２０１１） ［１４］发现， 区位效应对企业资本结构的

影响是一种本地现象， 而这种影响主要归因于管理者

之间的社会互动。 相应地， 地理邻近性不仅有利于人

们的面对面交流， 还可以促进关系网络的建立和维

护， 地缘网络中管理者的社会互动行为可以提高邻近

企业信息的传递效率 （金龙等， ２０２０［１５］ ）。 由此可

见， 地缘网络在信息传播方面具有先天性优势， 邻近

企业债务违约的信息会迅速地得到传播， 并获得周边

企业管理者较高的关注。
可得性启发法指出， 人们通常会高估最近事件再

次发生的概率 （Ｔｖｅｒｓｋｙ 和 Ｋａｈｎｅｍａｎ， １９７４［１６］ ）， 并

且人们还倾向于更关注消极的问题， 不愉快的记忆和

负面情绪对其行为的影响往往更大 （Ｂａｕｍｅｉｓｔｅｒ 等，
２００１［１７］）， 这些因素导致个体决策普遍存在负面偏见

的现象， 即在决策过程中总是对负面事件赋予更大的

权重 （Ｒｏｚｉｎ 和 Ｒｏｙｚｍａｎ， ２００１［１８］ ）。 债务违约作为

一个极端负面的事件， 其影响范围非常广泛。 债务违

约在行业内和供应链上均存在传染效应， 能够显著地

影响投资者和债权人等利益相关者的情绪和决策

（Ｊｏｒｉｏｎ和 Ｚｈａｎｇ， ２００７［５］ ）。 鉴于企业的管理者同样

存在认知偏差和负面偏见， 因此， 当地缘网络内发生

２５
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债务违约后， 其传递出的负面信息会使管理者产生对

潜在违约威胁的担忧， 进而高估自身企业发生债务违

约的概率。
管理者的风险感知是影响其决策行为的重要因

素， 而管理者与股东在风险规避程度上存在一定的差

异性， 这导致管理者的决策并非总是对股东有益的。
由于管理者的薪酬和声誉等最重要的收益都是从企业

获得的， 且无法分散风险， 而股东可以更为分散地投

资， 这使得相比于股东而言， 管理者将承担企业更多

的风险， 导致管理者比股东更为风险规避。 因此， 当

企业面临风险时， 会导致管理者与股东之间对于投资

机会存在评估的差别， 一些对于股东而言为正收益的

项目， 但可能对于风险规避的管理者而言却并非如

此。 当企业的风险上升时， 承担与企业相关的风险会

使得管理者与股东利益之间出现分裂， 管理者希望分

散投资以降低风险， 但这却很可能产生投资不足的问

题， 偏离股东利益最大化的目标 （Ｐａｎｏｕｓｉ 和 Ｐａｐａｎｉ⁃
ｋｏｌａｏｕ， ２０１２［１９］）。 此外， 由于管理者的个人利益通

常与企业短期业绩挂钩， 当企业面临较好的投资机会

时， 增加投资支出可以实现企业的价值增值， 并改善

现金流水平， 但企业投资的产出不确定性和收益跨期

性， 使得投资项目产生的净现金流并不能立刻提高企

业的现金流水平， 相反会减少企业的现金储备并提高

未来现金流风险， 这也导致了管理者与股东的利益不

同。 在面临风险时， 管理者出于自身利益考虑， 很可

能会避免投资总体是正收益， 但是可能在近期有较高

失败风险的项目， 导致企业出现投资不足的问题， 偏

离股东的利益目标 （ Ｈｉｒｓｈｌｅｉｆｅｒ， １９９３［２０］； Ｂａｒｔｒａｍ
等， ２００９［２１］）。

管理者作为企业决策的制定者和执行者， 债务违

约的发生暴露了以股权为中心的治理机制在解决管理

者代理问题中的缺陷。 当企业发生债务违约时， ＣＥＯ
将面临强制离职、 薪酬降低等不利后果 （Ｎｉｎｉ 等，
２０１２［３］； Ｂａｌｓａｍ等， ２０１８［４］）， 因此管理者有强烈的

动机去避免债务违约事件的发生。 而当地缘网络中发

生债务违约时， 管理者在认知偏差和负面偏见的作用

下， 会产生对自身企业违约概率上升的忧虑情绪， 这

必然会导致管理者在决策制定中的偏差， 使管理者变

得更为保守， 避免投资一些在管理者看来风险过大，
但实际上净现值为正的项目， 进而导致企业投资不

足。 此外， 由于债务违约与企业现金流直接相关， 债

务违约主要源于企业的现金流不足以偿付债务本息，

现金流水平的下降或波动率的上升都会引起企业违约

风险的增大 （Ｂｒｏｇａａｒｄ等， ２０１７［２２］ ）。 而投资活动并

不能立刻改善企业的现金流水平， 但却会降低企业的

现金存量， 企业面临较高的现金流风险时， 保守的管

理者将产生预防性现金持有的动机， 并采取较为消极

的投资策略。 因此， 管理者会倾向于将原本用来投资

的现金留存以防备现金流断裂， 在这个过程中放弃了

部分净现值为正的项目， 造成了企业投资不足的问

题。 基于上述分析， 本文提出假设 １：
Ｈ１： 地缘网络中债务违约与企业投资不足存在

正相关关系， 即地缘网络中债务违约数量越多， 企业

投资不足程度越大。

四、 研究设计

（一） 数据来源与样本选择

本文选取 ２００３—２０１８年全部 Ａ 股上市公司为初

始样本， 并按照如下标准进行筛选： （１） 剔除金融

保险行业的公司样本； （２） 剔除 ＳＴ、 ＰＴ类的公司样

本； （３） 剔除 ＩＰＯ 当年的公司样本； （４） 剔除相关

数据缺失的公司样本； （５） 剔除发生过债务违约的

公司样本； （６） 剔除过度投资的公司样本。 最终得

到 １ ９６９家公司 １０ ３３８ 个公司 年度样本观测值。 为

获得企业债务违约数据， 首先从 Ｗｉｎｄ 数据库提取上

市公司披露的诉讼仲裁数据， 并根据上市公司年报中

的数据进行核对， 然后按照研究需要选取其中的债务

诉讼数据作为原始数据， 再筛选出披露方为第一被告

且是上市公司本公司或子公司的样本， 最后得到本文

的债务违约数据。 此外， 公司财务和治理结构数据均

来自国泰安数据库 （ＣＳＭＡＲ）。 为了避免极端值对估

计结果可能造成的影响， 对公司层面的连续变量在

１％和 ９９％的水平上进行了缩尾处理。
（二） 模型设定与变量定义

为了研究地缘网络中债务违约对企业投资不足的

影响， 本文构建如下计量模型：

ＵＩＮＶｉｔ ＝β０＋β１ＤＥＦ ｉｔ＋λＣｏｎｔｒｏｌｉｔ
＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉｔ （１）

其中， ＵＩＮＶ 表示企业的投资不足； ＤＥＦ 表示地缘

网络中债务违约指标， 包括 ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００；
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示一系列可能影响投资不足的控制变量；
Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 和 Ｙｅａｒ 分别表示行业固定效应和年度固定

效应。
３５
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具体变量定义如下：
１􀆰 被解释变量 （ＵＩＮＶ）。
本文借鉴 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （ ２００６） ［２３］ 的投资效率模

型， 采用实际投资规模与预期投资规模之间的差异定

义投资不足。 具体模型如下：

ＩＮＶｉｔ ＝ δ０＋δ１Ｇｒｏｗｔｈｉｔ－１＋δ２ＬＥＶｉｔ－１＋δ３Ｃａｓｈｉｔ－１

＋δ４Ａｇｅｉｔ－１＋δ５Ｓｉｚｅｉｔ－１＋δ６Ｒｅｔｕｒｎｉｔ－１

＋δ７ＩＮＶｉｔ－１＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉｔ

（２）

其中， ＩＮＶ 为新增投资支出， 用购买固定资产、 无形

资产与其他长期资产的现金支出减去出售资产的现金

收入， 并除以期初总资产表示； Ｇｒｏｗｔｈ 为投资机会，
用主营业务收入增长率表示； ＬＥＶ 为资产负债率， 用

负债除以总资产表示； Ｃａｓｈ 为现金持有量， 用现金及

现金等价物除以总资产表示； Ａｇｅ 为企业上市年限，
用当年与上市年份差额的自然对数表示； Ｓｉｚｅ 为企业

规模， 用总资产的自然对数表示； Ｒｅｔｕｒｎ 为股票收益

率， 用考虑现金红利再投资的年个股回报率表示； Ｉｎ⁃
ｄｕｓｔｒｙ 表示行业虚拟变量； Ｙｅａｒ 表示年度虚拟变量。

我们对模型 （１） 进行 ＯＬＳ回归， 得到的残差代

表企业的非效率投资部分。 当残差小于 ０时， 表示投

资不足， 反之则表示过度投资。 由于本文研究的是企

业投资不足的问题， 因而仅保留残差小于 ０的公司样

本， 并对其取绝对值得到投资不足 （ＵＩＮＶ）， 该值越

大， 意味着企业的投资不足程度越大。
２􀆰 解释变量 （ＤＥＦ）。
本文基于如下步骤构建地缘网络中债务违约指

标： 首先， 根据上市公司年报中披露的办公地址， 利

用 Ｇｏｏｇｌｅ Ｅａｒｔｈ 获取上市公司办公地址的地理坐标。
然后， 运用距离模型计算各年度公司间的地理距离。
由于两个主体间的地理邻近性取决于绝对空间距离和

相对出行时间， 考虑到中国国道和高速限速一般为

６０～８０ｋｍ ／ ｈ和 １００ ～ １２０ｋｍ ／ ｈ， 本文分别使用 １００ｋｍ
和 ２００ｋｍ作为半径距离确定地缘网络中的企业集群。
最后， 计算地缘网络中发生债务违约的企业数量得到

地缘网络中债务违约指标 （ＤＥＦ１００） 和 （ＤＥＦ２００），
并加 １取对数进行标准化处理。

３􀆰 控制变量 （Ｃｏｎｔｒｏｌｓ）。
参考前期关于企业投资效率的研究， 本文在模型

加入如下控制变量： 企业规模 （ Ｓｉｚｅ）、 资产负债率

（ＬＥＶ）、 公司成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 固定资产比例 （ＰＰＥ）、
经营活动现金流 （ＣＦＯ）、 上市年限 （Ａｇｅ）、 股权集

中度 （Ｔｏｐ１）、 董事会规模 （Ｂｏａｒｄ）、 董事会独立性

（ ＩＮＤＥＰ）、 管理层持股比例 （ＭＯＮ） 等衡量经营状

况和治理结构的变量。 此外， 本文还进一步控制了行

业和年度固定效应。 上述变量定义及计算方法详见

表 １。

表 １ 变量定义

变量符号 变量名称 计算方法

被解释变量 ＵＩＮＶ 企业投资不足 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２３］模型估计得到的残差， 其中属于投资不足部分的绝对值。

解释变量 ＤＥＦ 地缘网络中债务违约
公司办公总部指定半径范围确定的地缘网络内发生债务违约的企业数量之和，
并加 １取对数

控制变量

Ｓｉｚｅ 企业规模 总资产的自然对数

ＬＥＶ 资产负债率 总负债 ／总资产

Ｇｒｏｗｔｈ 公司成长性 （本期营业收入－上期营业收入） ／上期营业收入

ＰＰＥ 固定资产比例 固定资产净额 ／总资产

ＣＦＯ 经营现金流 经营活动现金流净额 ／总资产

Ａｇｅ 上市年限 企业上市年龄的自然对数

Ｔｏｐ１ 股权集中度 第一大股东持股比例

ＩＮＤＥＰ 董事会独立性 独立董事人数 ／董事会人数

Ｂｏａｒｄ 董事会规模 董事会人数

ＭＯＮ 管理层持股比例 管理层持股数量 ／总股本

４５
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五、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２报告了本文主要变量的描述性统计。 由表 ２
可知， 企业投资不足 （ＵＩＮＶ） 的均值为 ０􀆰 ０３３ ６， 最

小值为 ０􀆰 ０００ ７， 最大值为 ０􀆰 １４９ ０， 这表明各企业

间的投资不足程度存在明显差异， 一些企业表现出

了较为严重的投资不足问题。 地缘网络中债务违约

（ＤＥＦ１００） 和 （ＤＥＦ２００） 的均值为 １􀆰 ０５７ ０和 １􀆰 ５１５ ０，
最小值为 ０􀆰 ０００ ０ 和 ０􀆰 ０００ ０， 最大值为 ３􀆰 ３３２ ０ 和

３􀆰 ５８３ ０， 这说明一些企业可能面临着来自地缘网络

中较大的债务违约影响， 如在 １００ｋｍ 半径距离确定

的地缘网络中， 发生债务违约的企业数量最多可达

２７家。

表 ２ 描述性统计

变量 样本量 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ＵＩＮＶ １０ ３３８ ０􀆰 ０３３ ６ ０􀆰 ０２８ ６ ０􀆰 ０００ ７ ０􀆰 ０２６ ５ ０􀆰 １４９ ０

ＤＥＦ１００ １０ ３３８ １􀆰 ０５７ ０ ０􀆰 ９４４ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０９９ ０ ３􀆰 ３３２ ０

ＤＥＦ２００ １０ ３３８ １􀆰 ５１５ ０ １􀆰 ００５ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ３８６ ０ ３􀆰 ５８３ ０

Ｓｉｚｅ １０ ３３８ ２２􀆰 １１０ ０ １􀆰 ２３４ ０ １９􀆰 ７７０ ０ ２１􀆰 ９３０ ０ ２５􀆰 ９８０ ０

ＬＥＶ １０ ３３８ ０􀆰 ４４１ ０ ０􀆰 １９４ ０ ０􀆰 ０５９ ３ ０􀆰 ４４４ ０ ０􀆰 ８４７ ０

Ｇｒｏｗｔｈ １０ ３３８ ０􀆰 １５１ ０ ０􀆰 ３５４ ０ －０􀆰 ５０９ ０ ０􀆰 ０９８ ７ ２􀆰 ０７５ ０

ＰＰＥ １０ ３３８ ０􀆰 ２５２ ０ ０􀆰 １８０ ０ ０􀆰 ００２ ４ ０􀆰 ２１６ ０ ０􀆰 ７６９ ０

ＣＦＯ １０ ３３８ ０􀆰 ０４７ ６ ０􀆰 ０７７ ５ －０􀆰 ７１４ ０ ０􀆰 ０４６ ４ ０􀆰 ８７６ ０

Ａｇｅ １０ ３３８ ２􀆰 ３６１ ０ ０􀆰 ４７８ ０ １􀆰 ３８６ ０ ２􀆰 ３９８ ０ ３􀆰 ２１９ ０

Ｔｏｐ１ １０ ３３８ ０􀆰 ３５５ １ ０􀆰 １５０ ９ ０􀆰 ０９０ ８ ０􀆰 ３３３ ２ ０􀆰 ７４８ ２

ＩＮＤＥＰ １０ ３３８ ０􀆰 ３６８ ０ ０􀆰 ０５２ ４ ０􀆰 ２７３ ０ ０􀆰 ３３３ ０ ０􀆰 ５７１ ０

Ｂｏａｒｄ １０ ３３８ ８􀆰 ８９７ ０ １􀆰 ７９３ ０ ５􀆰 ０００ ０ ９􀆰 ０００ ０ １５􀆰 ０００ ０

ＭＯＮ １０ ３３８ ０􀆰 ０６８ ６ ０􀆰 １４４ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ２ ０􀆰 ６０９ ０

（二） 基准回归结果

表 ３报告了地缘网络债务违约对企业投资不足影

响的回归结果。 其中， ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００ 的回归系

数均为正， 且在 １％的统计水平上显著， 说明地缘网

络债务违约与企业投资不足存在正相关关系， 即地缘

网络中债务违约数量越多， 企业投资不足程度越大，
该实证结果与理论预期相符。 此外， ＤＥＦ１００ 的回归

系数大于 ＤＥＦ２００的回归系数， 表明随着地缘网络半

径范围的扩大， 债务违约信息对企业投资不足的影响

呈衰减趋势。
（三） 内生性问题

虽然在基准回归中证实了地缘网络中债务违约会

对企业投资不足产生影响， 但研究结论可能存在内生

性问题。 由于地缘网络中的企业处于相同的地区经济

和商业环境下， 因此可能存在某些因素同时影响地缘

网络中债务违约和企业投资不足， 进而导致研究结果

因遗漏变量问题而产生偏误。 为此， 本文以地区法制

水平和地区企业过度负债问题作为工具变量， 运用两

阶段最小二乘法缓解这一内生性问题。

表 ３ 地缘网络中债务违约与企业投资不足

ＵＩＮＶ

（１） （２）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（３􀆰 ９５）

ＤＥＦ２００
０􀆰 ０００ ９∗∗∗

（２􀆰 ６６）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（－５􀆰 ５４）
－０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（－５􀆰 ４１）

ＬＥＶ
－０􀆰 ０１４ ５∗∗∗

（－８􀆰 ３２）
－０􀆰 ０１４ ６∗∗∗

（－８􀆰 ３４）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ００５ ８∗∗∗

（７􀆰 ３７）
０􀆰 ００５ ８∗∗∗

（７􀆰 ３６）

ＰＰＥ
０􀆰 ０１５ ５∗∗∗

（７􀆰 ６７）
０􀆰 ０１５ ２∗∗∗

（７􀆰 ５２）

５５
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续前表

ＵＩＮＶ

（１） （２）

ＣＦＯ
－０􀆰 ０１４ ０∗∗∗

（－３􀆰 ７７）
－０􀆰 ０１４ １∗∗∗

（－３􀆰 ８１）

ＡＧＥ
－０􀆰 ００６ ５∗∗∗

（－９􀆰 １７）
－０􀆰 ００６ ５∗∗∗

（－９􀆰 １１）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ００３ ２
（－１􀆰 ６４）

－０􀆰 ００３ １
（－１􀆰 ５９）

ＩＮＤＥＰ
０􀆰 ００６ ８
（１􀆰 １５）

０􀆰 ００７ ２
（１􀆰 ２２）

Ｂｏａｒｄ
－０􀆰 ０００ ５∗∗∗

（－２􀆰 ６７）
－０􀆰 ０００ ５∗∗∗

（－２􀆰 ６８）

ＭＯＮ
－０􀆰 ００３ ９
（－１􀆰 ６３）

－０􀆰 ００３ ６
（－１􀆰 ４９）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０８６ １∗∗∗

（１３􀆰 ０３）
０􀆰 ０８５ １∗∗∗

（１２􀆰 ８９）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ３３８ １０ ３３８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０９４ ２ ０􀆰 ０９３ ５

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的统计水平上显著； 括

号内数字为 ｔ 值。 以下各表同。

具体而言， 当企业发生债务违约时， 债权人可以

通过司法途径或自主协商的方式保障自身利益。 对于

司法途径， 债权人会充分地考虑诉讼成本和执行效

率， 当诉讼成本较低、 执行效率较高时， 通过提起诉

讼可以有效地解决债务违约问题。 而地区法制水平可

以降低诉讼成本、 提高执行效率， 这使得在法制水平

较高的地区， 债权人更倾向于提起债务诉讼的方式解

决债务违约问题， 因此地区法制水平与地缘网络中债

务违约数量相关。 此外， 债务违约的发生通常与企业

高杠杆有关， 债务违约风险会随着企业负债水平的提

高而增大， 这使得过度负债成为导致债务违约的隐

患。 已有研究表明， 企业的过度负债行为存在地区同

群效应 （李志生等， ２０１８［２４］）， 这使得不同地区的发

生债务违约数量存在明显差异， 地区过度负债企业数

量越多， 发生大面积债务违约的可能性越大， 因此地

区企业过度负债问题与地缘网络中债务违约数量相

关。 综上分析， 地区法制水平和地区企业过度负债问

题与地缘网络中债务违约高度相关， 而与企业投资不

足不直接相关， 满足工具变量的选择条件。

对于地区法制水平 （ ＬＡＷＬ）， 本文采用樊纲等

（２０１１） ［２５］和王小鲁等 （２０１９） ［２６］编制的市场化指数

中 “市场中介组织的发育和法律制度环境指数” 来

衡量， 由于本文的样本区间为 ２００３—２０１８ 年， 而两

个版本的指数评分体系存在一定差异， 为了提高该指

数在时间序列中的可比性， 进一步以各省份 ２００８ 年

的指数为基准， 对历史年度进行了调整。 对于地区企

业过度负债问题 （ＥＸＬＥＶＮ）， 本文首先参照 Ｃｈａｎｇ
等 （２０１４）［２７］、 陆正飞 （２０１５）［２８］和李志生等 （２０１８）［２４］

的方法， 对企业的过度负债程度进行估计， 然后计算

除本企业以外的存在过度负债企业数量， 并加 １取对

数， 得到本文的地区企业过度负债问题变量。 采用工

具变量法进行回归后的结果如表 ４ 所示。 其中， 列

（１） 和列 （２） 为第一阶段的回归结果， ＬＡＷＬ 和

ＥＸＬＥＶＮ 均显著为正， 表明地区法制水平越高， 地区

企业过度负债问题越严重， 地缘网络中债务违约数量

越多， 符合本文的预期。 列 （３） 和列 （４） 为第二

阶段的回归结果， ＤＥＦ１００和 ＤＥＦ２００仍然显著为正，
且 Ｓａｒｇａｎ检验结果的 Ｐ 值都大于 ０􀆰 １， 表明模型选择

的所有工具变量都是有效的， 这说明在考虑遗漏变量

的内生性问题后， 地缘网络中债务违约对企业投资不

足的影响结论依然成立， 进一步支持了假设。

表 ４ 内生性问题： 工具变量的 ２ＳＬＳ 估计

ＤＥＦ１００ ＤＥＦ２００ ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００１ ３∗∗

（２􀆰 １６）

ＤＥＦ２００
０􀆰 ００１ ０∗∗

（１􀆰 ９８）

ＬＡＷＬ
０􀆰 ０５３ ６∗∗∗

（２０􀆰 ５１）
０􀆰 ０９８ ６∗∗∗

（３９􀆰 ５８）

ＥＸＬＥＶＮ
０􀆰 ３５１ ５∗∗∗

（２９􀆰 ３６）
０􀆰 ２５３ ８∗∗∗

（２２􀆰 ２２）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１􀆰 ３９０ ０∗∗∗

（－８􀆰 ７１）
－０􀆰 ５４１ ０∗∗∗

（－３􀆰 ５５）
０􀆰 ０８６ １∗∗∗

（１３􀆰 ０３）
０􀆰 ０８５ ２∗∗∗

（１２􀆰 ９４）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５２３ ３ ０􀆰 ６１７ ０ ０􀆰 ０９４ ２ ０􀆰 ０９３ ５

Ｓａｒｇａｎ ｔｅｓｔ ０􀆰 ３８７ １ ０􀆰 ２２１ ０

６５
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（四） 稳健性检验

１􀆰 替换被解释变量。
在前文运用 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２３］模型估计非效

率投资时， 采用了营业收入增长率作为投资机会的衡

量指标， 为了增加本文研究结论的可靠性， 我们进一

步将托宾 Ｑ 值作为投资机会的衡量指标， 重新估计

企业的投资不足部分， 并对假设进行重新检验， 结果

如表 ５ 列 （１） 和列 （２） 所示。 此外， Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ

（２００６） ［２３］模型的假设条件为样本整体不存在系统性

的非效率投资部分， 否则使用该模型估计企业的投资

效率将产生偏差问题。 为此， 我们将模型估计的投资

不足部分样本从小到大排序， 并剔除处于 １ ／ ４分位数

以前的样本观测值， 再对模型 （１） 进行重新回归，
结果如表 ５ 列 （３） 和列 （４） 所示。 在上述方法的

回归结果中， ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００ 依然均显著为正，
与基准回归的结论相一致。

表 ５ 稳健性检验： 替换被解释变量

ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（４􀆰 ７１）
０􀆰 ０００ ５∗∗∗

（２􀆰 ８０）

ＤＥＦ２００
０􀆰 ００１ １∗∗∗

（３􀆰 ２１）
０􀆰 ０００ ３∗

（１􀆰 ８６）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０８２ ６∗∗∗

（１２􀆰 ５２）
０􀆰 ０８１ ４∗∗∗

（１２􀆰 ３５）
０􀆰 ０３８ ４∗∗∗

（１２􀆰 ０７）
０􀆰 ０３８ ０∗∗∗

（１１􀆰 ９６）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ２８５ １０ ２８５ ７ ７４０ ７ ７４０

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０９５ ７ ０􀆰 ０９４ ７ ０􀆰 ０９９ ５ ０􀆰 ０９９ ０

　 　 ２􀆰 替换解释变量。
在基准回归的研究设计中， 本文选择 １００ｋｍ 和

２００ｋｍ为半径距离确定地缘网络， 为了验证距离阈值

选择的科学性， 我们将半径距离调整为 ５０ｋｍ 和

４００ｋｍ， 并重新计算得到地缘网络中债务违约指标

（ＤＥＦ５０） 和 （ＤＥＦ４００）， 再对假设进行检验。 此

外， 由于不同企业所处的地缘网络存在较大差异， 本

文还从地缘网络中发生债务违约企业比例的角度重新

构建地缘网络中债务违约指标 （ＤＥＦＲＡＴ１００） 和

（ＤＥＦＲＡＴ２００）， 具体地， 在以指定半径距离确定地

缘网络后， 计算发生债务违约的企业数量与企业总数

量的比例。 考虑到地缘网络规模可能导致相对指标的

极端值问题， 因此剔除了地缘网络中企业总数量少于

２０家的观测值， 再与企业投资不足 （ＵＩＮＶ） 进行回

归。 由表 ６ 中回归结果可知， ＤＥＦ５０ 的回归系数显

著为正， 且与 ＤＥＦ１００ 不存在显著差异， 而 ＤＥＦ４００
的回归系数不显著， 说明前文中对于距离阈值的选择

具有一定的代表性。 ＤＥＦＲＡＴ１００ 和 ＤＥＦＲＡＴ２００ 均显

著为正， 仍支持本文的研究结论。

表 ６ 稳健性检验： 替换解释变量

ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４）

ＤＥＦ５０
０􀆰 ００１ ４∗∗∗

（３􀆰 ９４）

ＤＥＦ４００
０􀆰 ０００ ５
（１􀆰 ２５）

ＤＥＦＲＡＴ１００
０􀆰 ０２７ ０∗∗

（２􀆰 ００）

ＤＥＦＰＥＲ２００
０􀆰 ０２１ １∗

（１􀆰 ６６）

７５
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续前表

ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０８６ ６∗∗∗

（１３􀆰 ０９）
０􀆰 ０８４ ３∗∗∗

（１２􀆰 ７６）
０􀆰 ０７６ ３∗∗∗

（９􀆰 ７２）
０􀆰 ０８０ １∗∗∗

（１１􀆰 ５９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ３３８ １０ ３３８ ７ ９６９ ９ ６１０

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０９４ ２ ０􀆰 ０９３ ０ ０􀆰 ０８７ ９ ０􀆰 ０９２ ３

　 　 ３􀆰 子样本检验。
行业环境恶化和宏观经济衰退都可能增加企业

的债务违约风险， 进而导致管理者采取保守的投资

策略， 最终加剧企业投资不足的问题。 为了避免行

业特征因素和宏观经济周期可能造成的实证结果偏

差， 增强本文研究结论的稳健性， 本文采用子样本

检验的方法来消除行业特定冲击和宏观经济变化可

能 造 成 的 影 响。 参 照 Ａｃｈａｒｙａ 等 （ ２００７ ） ［２９］ 和

Ｌｅｍｍｏｎ等 （２００９） ［３０］的方法， 分年度分行业计算行

业内公司年度股票回报率的中位数， 并将行业股票回

报率中位数小于－ ３０％的行业定义为处于困境的行

业， 再将处在困境中的行业样本剔除， 重新检验假

设。 参照 Ｓｔｅｅｎｋａｍｐ和 Ｆａｎｇ （２０１１） ［３１］以及陈漫和张

新国 （２０１６） ［３２］的方法， 采用 ＨＰ 滤波法提取实际

ＧＤＰ 中的经济周期因素， 并通过比较经济周期项与

上一时点的峰值判定经济扩张期和经济紧缩期， 再选

取经济扩张期样本对模型 （１） 进行重新回归。 表 ７
报告了子样本检验的回归结果。 其中， 列 （１） 和列

（２） 为剔除处于行业困境的子样本， ＤＥＦ１００ 和

ＤＥＦ２００均显著为正， 说明在考虑了行业困境因素的

影响后， 地缘网络中债务违约的影响依然存在。 列

（３） 和 列 （ ４ ） 为 经 济 扩 张 期 的 子 样 本 检 验，
ＤＥＦ１００和 ＤＥＦ２００均显著为正， 说明即便是在经济

扩张期， 管理者的投资决策仍然会受地缘网络中债务

违约的影响。 上述结果还进一步证实了本文研究结论

的一般性。

表 ７ 稳健性检验： 子样本检验

ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（４􀆰 ０８）
０􀆰 ００１ ２∗∗

（２􀆰 ５７）

ＤＥＦ２００
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（３􀆰 ３９）
０􀆰 ０００ ９∗

（１􀆰 ８２）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０８４ ３∗∗∗

（１１􀆰 ５２）
０􀆰 ０８３ ２∗∗∗

（１１􀆰 ３８）
０􀆰 ０６９ ６∗∗∗

（７􀆰 １０）
０􀆰 ０６８ ５∗∗∗

（７􀆰 ００）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ ８ ３１８ ８ ３１８ ４ ８１５ ４ ８１５

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０９６ ８ ０􀆰 ０９６ ３ ０􀆰 ０７６ ７ ０􀆰 ０７６ ０

　 　 ４􀆰 安慰剂检验。
本文的假设基础是地缘网络中债务违约通过使管

理者产生对潜在违约威胁的担忧， 进而导致其采取消

极的投资策略， 加剧了企业投资不足。 然而在理论

上， 地缘网络中债务违约对企业投资不足的影响可能

仅是一种安慰剂效应， 而真正影响企业投资不足的因

素未被真实地察觉。 为检验上述猜想， 本文对样本进

行安慰剂检验以对这一问题进行控制。 借鉴许年行和

８５
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李哲 （２０１６） ［３３］的方法， 采用随机模拟的反事实实验

法检验是否存在安慰剂效应。 具体步骤如下： 首先提

取出样本数据中变量 ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００ 的所有观测

值； 然后将其随机地分配给每个公司 年度样本观测

值， 再对模型 （２） 进行模拟回归； 最后重复上述步

骤 １ ０００次， 得到模拟回归的 ｔ 值分布图。 图 １ 中横

轴表示模拟的 ｔ 值， 纵轴表示出现频次的百分比。 由

图 １可知， ＤＥＦ１００和 ＤＥＦ２００的回归系数显著为正或

负的数量占总模拟次数的比例均低于 １０％， 且两个变

量 ｔ 值的分布均拒绝了正态分布的原假设。 因此， 地

缘网络中债务违约与企业投资不足的相关关系并不存

在安慰剂效应， 再次验证了研究结论的稳健性。
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图 １　 安慰剂检验

六、 拓展性研究

（一） 调节作用检验

１􀆰 财务风险的调节作用。
对于财务风险较大的企业而言， 由于管理者本身

就面临着较高的财务困境风险， 地缘网络中债务违约

将进一步放大其对于潜在违约威胁的担忧， 这使得管

理者在高度压力下更倾向于采取消极的萎缩战略

（Ｂａｌｃａｅｎ等， ２０１１［３４］）。 因此， 如果地缘网络中债务

违约是通过使管理者担忧潜在违约威胁， 进而导致其

采取较为消极的投资策略， 那么企业的财务风险越

大， 地缘网络中债务违约对其投资不足的影响应表现

得越强。 本文采用修正 Ａｌｔｍａｎ Ｚ 值来衡量财务风险

（Ｚｓｃｏｒｅ）， 该值越小， 表明企业的财务风险越大。 在

模型 （１） 加入 Ｚｓｃｏｒｅ， 以及交乘项 （Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ１００）
和 （Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ２００）， 考察企业财务风险对地缘网

络中债务违约与企业投资不足相关关系的调节作用。
表 ８列 （１） 和列 （２） 结果显示， Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ１００ 和

Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ２００均显著为负， 说明财务风险越大， 地

缘网络中债务违约对企业投资不足的影响越强。 可

见， 企业的财务风险会放大管理者对地缘网络中债务

违约的负面情绪。
２􀆰 环境不确定性的调节作用。
在较高的不确定性环境下， 由于管理者缺乏足够

的信息预测外部环境的变化， 因而难以对决策方案的

收益和成功概率进行估计， 这大大提高了管理者决策

失败的风险 （牛建波和赵静， ２０１２［３５］）。 因此， 对于

环境不确定性较高的企业， 管理者的投资决策变化将

表现出对地缘网络中债务违约更高的敏感性更为敏

感。 本文参照 Ｇｈｏｓｈ 和 Ｏｌｓｅｎ （２００９） ［３６］以及申慧慧

等 （２０１２） ［３７］的方法， 采用经行业调整的过去 ５年销

售收入的标准差来衡量环境不确定性 （ＥＵ）。 在模型

（１） 中加入 ＥＵ， 以及交乘项 （ＥＵ×ＤＥＦ１００） 和 （ＥＵ×
ＤＥＦ２００）， 考察环境不确定性对地缘网络中债务违约

与企业投资不足相关关系的调节作用。 表 ８ 列 （３）
和列 （４） 结果显示， ＥＵ×ＤＥＦ１００ 和 ＥＵ×ＤＥＦ２００ 均

显著为正， 说明企业的环境不确定性越高， 地缘网络

中债务违约造成的企业投资不足程度越大。 这一结果

证实了我们的猜想， 管理者所处的不确定性环境会加

强其对地缘网络中债务违约的负面情绪。
３􀆰 行业竞争地位的调节作用。
由于行业竞争地位较高的企业拥有掠夺性定价的

能力， 当企业面临融资问题时， 其可以通过掠夺效应

侵占竞争地位较低企业的市场份额和垫付现金， 进而

实现现金运行效率的稳定 （陈志斌和王诗雨， ２０１５［３８］）。
因此， 对于行业竞争地位较高的企业， 由于管理者拥

有较强的防范潜在违约威胁的策略， 这使得地缘网络

中债务违约对其投资决策的影响较弱。 本文借鉴

Ｐｅｒｅｓｓ （２０１０） ［３９］的方法， 采用勒纳指数作为行业竞

争地位 （ＰＣＭ） 的衡量指标， 勒纳指数越大， 表示

９５
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企业在行业内的竞争优势越强， 企业竞争地位越高。
在模型 １中加入 ＰＣＭ， 以及交乘项 （ＰＣＭ×ＤＥＦ１００）
和 （ＰＣＭ×ＤＥＦ２００）， 考察行业竞争地位对地缘网络

中债务违约与企业投资不足相关关系的调节作用。

表 ８ 列 （ １） 和列 （ ２） 结果显示， ＰＣＭ ×ＤＥＦ１００
和ＰＣＭ×ＤＥＦ２００ 均显著为负， 说明行业竞争地位越

高， 地缘网络中债务违约对企业投资不足的影响

越弱。

表 ８ 调节作用检验： 企业财务风险、 环境不确定性与行业竞争地位

ＵＩＮＶ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００１ ８∗∗∗

（４􀆰 ３０）
０􀆰 ０００ ３
（０􀆰 ７１）

０􀆰 ００１ ８∗∗∗

（４􀆰 ５６）

ＤＥＦ２００
０􀆰 ００１ ２∗∗∗

（３􀆰 ０５）
０􀆰 ０００ ０
（０􀆰 ０８）

０􀆰 ００１ ２∗∗∗

（３􀆰 ０９）

Ｚｓｃｏｒｅ
０􀆰 ０００ ４∗∗∗

（４􀆰 ６３）
０􀆰 ０００ ４∗∗∗

（４􀆰 １３）

Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ１００
－０􀆰 ０００ １∗∗

（－２􀆰 １１）

Ｚｓｃｏｒｅ×ＤＥＦ２００
－０􀆰 ０００ １∗

（－１􀆰 ６８）

ＥＵ
０􀆰 ００２ ８∗∗∗

（６􀆰 ５１）
０􀆰 ００２ ６∗∗∗

（５􀆰 ２３）

ＥＵ×ＤＥＦ１００
０􀆰 ０００ ９∗∗∗

（３􀆰 ０６）

ＥＵ×ＤＥＦ２００
０􀆰 ０００ ７∗∗∗

（２􀆰 ７２）

ＰＣＭ
－０􀆰 ００８ ２∗∗

（－２􀆰 ３６）
－０􀆰 ００９ ０∗∗

（－２􀆰 ３３）

ＰＣＭ×ＤＥＦ１００
－０􀆰 ００６ ２∗∗∗

（－２􀆰 ７６）

ＰＣＭ×ＤＥＦ２００
－０􀆰 ００４ ２∗∗

（－２􀆰 ０３）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０７９ ４∗∗∗

（１１􀆰 ７２）
０􀆰 ０７８ １∗∗∗

（１１􀆰 ５３）
０􀆰 ０７６ ９∗∗∗

（１１􀆰 ６７）
０􀆰 ０７６ ５∗∗∗

（１１􀆰 ６０）
０􀆰 ０７８ ９∗∗∗

（１１􀆰 ７９）
０􀆰 ０７８ １∗∗∗

（１１􀆰 ６８）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０９６ １ ０􀆰 ０９５ ３ ０􀆰 １０９ ０ ０􀆰 １０８ ０ ０􀆰 ０９７ ８ ０􀆰 ０９６ ８

（二） 经济后果分析

１􀆰 投资不足对市场价值的影响。
对于企业投资的价值效应， 以往文献主要关注过

度投资给企业价值造成的危害， 而忽视了投资不足可

能带来的损失。 本文的研究结果表明， 地缘网络中债

务违约会导致管理者产生对于潜在违约威胁的担忧，
进而加剧了企业的投资不足程度。 那么地缘网络中债

务违约导致的投资不足问题是否会在企业的市场价值

上得到及时的反映呢？ 本文使用当期股票回报率作为

企业市场价值的衡量指标， 构建 ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００
与企业投资不足 （ＵＩＮＶ） 的交乘项 （ＤＥＦ１００×ＵＩＮＶ）
和 （ＤＥＦ２００×ＵＩＮＶ）， 考察地缘网络中债务违约导致

的投资不足问题对企业市场价值的影响。 表 ９ 中列

（１） 和列 （２） 结果显示， ＤＥＦ１００×ＵＩＮＶ 和 ＤＥＦ２００×

０６
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ＵＩＮＶ 的回归系数均显著为负， 说明地缘网络中债务

违约造成投资不足程度的增加， 对企业的市场价值产

生了负面冲击。
２􀆰 投资不足对未来绩效的影响。
企业投资行为作为财务决策的重要环节， 不仅是

价值创造的决定性因素， 还是经济增长的重要驱动

力。 合理的投资行为可以提高企业绩效， 而过度投资

和投资不足会降低资源配置效率， 并导致企业绩效恶

化。 由于投资不足表现为放弃净现值为正的投资项

目， 其所产生的不利影响最终会在企业的未来绩效中

得以显现。 本文使用下一期资产收益率作为企业未来

绩效的衡量指标， 构建 ＤＥＦ１００ 和 ＤＥＦ２００ 与企业投

资不足 （ ＵＩＮＶ） 的 交 乘 项 （ ＤＥＦ１００ × ＵＩＮＶ ） 和

（ＤＥＦ２００×ＵＩＮＶ）， 考察地缘网络中债务违约导致的

投资不足问题对企业未来绩效的影响。 表 ９ 中列

（３） 和列 （４） 结果显示， ＤＥＦ１００×ＵＩＮＶ 和 ＤＥＦ２００×
ＵＩＮＶ 的回归系数均显著为负， 说明地缘网络中债务

违约导致的投资不足问题， 最终会造成企业未来绩效

的下滑。

表 ９ 经济后果分析： 市场价值与未来绩效

Ｒｅｔｕｒｎ ＲＯＡ

（１） （２） （３） （４）

ＵＩＮＶ
０􀆰 ２３２ １
（１􀆰 ０３）

０􀆰 ２３６ ０
（０􀆰 ８８）

－０􀆰 ０３３ ３
（－１􀆰 ０６）

－０􀆰 ０２５ ７
（－０􀆰 ６９）

ＤＥＦ１００
０􀆰 ００７ １
（０􀆰 ９９）

０􀆰 ００１ ５
（１􀆰 ５４）

ＤＥＦ１００×ＵＩＮＶ
－０􀆰 ３４０ ０∗∗

（－２􀆰 ２５）
－０􀆰 ０５３ ８∗∗

（－２􀆰 ５５）

ＤＥＦ２００
－０􀆰 ０００ ５
（－０􀆰 ０８）

０􀆰 ００２ ２∗∗

（２􀆰 ３４）

ＤＥＦ２００×ＵＩＮＶ
－０􀆰 ２４３ １∗

（－１􀆰 ７１）
－０􀆰 ０４３ ７∗∗

（－２􀆰 ２０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ３５９ ８∗∗∗

（３􀆰 ５５）
０􀆰 ３５８ ８∗∗∗

（３􀆰 ５３）
－０􀆰 １０６ ５∗∗∗

（－７􀆰 ４９）
－０􀆰 １０６ ２∗∗∗

（－７􀆰 ４７）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｎ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８ １０ ３３８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １９１ １ ０􀆰 １９１ ０ ０􀆰 ６４４ ９ ０􀆰 ６４４ ９

七、 研究结论与启示

当前， 中国经济正处于结构转型阶段， 经济增速

放缓使得企业信用风险不断升级。 随着债券市场出清

的快速推进， 债务违约现象大面积爆发， 引发了市场

和决策部门的担忧。 本文以 ２００３—２０１８ 年中国 Ａ 股

上市公司为样本， 考察了地缘网络中债务违约对企业

投资不足的影响。 本文的主要结论如下： 第一， 地

缘网络中债务违约数量越多， 企业投资不足的程度

越大， 这表明债务违约的负面信息在地缘网络中存

在传染效应。 第二， 企业财务风险和环境不确定性

会加强地缘网络中债务违约的影响， 而行业竞争地

位则会削弱这一影响， 进一步验证了管理者对于潜

在违约威胁的担忧是造成企业投资不足的关键因

素。 第三， 地缘网络中债务违约造成的企业投资不

足还会损害企业的市场价值， 并在未来绩效中逐渐

显现， 可见地缘网络中债务违约所产生的经济损失

不容忽视。
本文结论的主要启示在于： 对于管理者而言， 当

面临来自地缘网络中债务违约的负面信息时， 应正确

１６
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判断企业自身的违约风险， 避免因潜在违约威胁的负

面情绪而做出非理性投资决策， 进而损害市场价值和

未来绩效， 最终导致实质性债务违约的发生。 对于投

资者而言， 在关注企业财务和运营状况的同时， 还应

注意企业所在地缘网络中其他企业释放的信息， 尤其

是对于那些财务风险较大、 环境不确定性较高和行业

竞争地位较低的企业， 应施以差异化的监督策略。 对

于政府部门而言， 一方面， 除了应妥善处置违约企业

外， 还需对违约企业的突出问题进行充分揭示， 引导

邻近企业正确认识债务违约问题， 避免对债务违约负

面信息的过度反应。 另一方面， 对于可能存在的区域

性债务违约风险， 政府决策部门应防止债务违约集中

爆发， 逐步释放区域内的信用风险， 避免债务违约负

面冲击的进一步扩大。
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一、 引言

“依法治国” 是当前的重要战略议题。 中国的发

展， 始终坚持法律是治国之重器， 良法是善治之前

提。 ２０１４年 １０月第十八届中央委员会第四次会议通

过 《中共中央关于全面推进依法治国若干重大问题

的决定》， 之后十九大又把 “全面推进依法治国” 确

立为新时代建国方略之一。 强调法治中国建设的

“法治国家、 法治政府、 法治社会” 三位一体， 更将

法治中国建设的目标定位在 “科学立法、 严格执法、
公正司法、 全民守法”， 形成 “完备的法律规范体

系、 高效的法治实施体系、 严密的法治监督体系、 有

力的法治保障体系”， 促进国家治理体系和治理能力

现代化。 中国目前的一系列司法改革措施， 无疑会对

资本市场发展造成影响， 也会影响资本市场广大参与

者的行为与决策， 而企业的投资行为是能直接反映企

业行为决策变化的一个重要方面， 因此， 正是基于一

系列司法改革背景之下， 本文通过检验诉讼之后上市

公司投资效率的变化来检验债权治理和诉讼治理在我

国资本市场中是否具有经济后果， 试图为现阶段的法

治改革能否提高债权人保护水平提供经验证据。
投资活动是企业创造价值的重要战略决策 （江

轩宇和许年行， ２０１５［１］ ）， 有效投资是保证企业稳健

成长和持续发展的基础， 而非效率投资通常只能满足

少数群体的短期利益的同时给企业的整体价值带来负

面影响 （李云鹤， ２０１４［２］ ）， 最终侵害股东及债权人

的利益。 非效率投资会降低企业价值， 但从目前我国

上市公司投资情况来看， 却已经成为一种普遍现象

（詹雷和王瑶瑶， ２０１３［３］ ）。 部分学者基于代理理论、
行为金融学等， 对企业非效率投资行为的影响因素进

行研究 （童盼和陆正飞， ２００５［４］； 辛清泉等， ２００７［５］；
魏明海和柳建华， ２００７［６］； 王彦超， ２００９［７］； 张丽

萍和杨兴全， ２０１２［８］； 李云鹤， ２０１４［２］ ）， 也有学者

从非效率投资的经济后果展开研究 （江轩宇和许年

行， ２０１５［１］）， 但鲜少有学者从外部治理的视角对企

业的投资效率进行研究。 企业的生存和发展是以内部

的治理监督机制为基础， 但是资本市场等外部环境同

样会对其生存和发展带来剧烈的影响， 外部环境的变

化能够影响公司改变其经营行为。 法律保护、 政府治

理、 市场竞争等公司外部治理环境是比公司内部治理

机制更为基础的层面， 公司外部治理环境因素会影响

到企业契约的顺利签订和执行， 外部治理环境的改善

能够 促 使 企 业 价 值 的 提 升 （夏 立 军 和 方 轶 强，
２００５［９］）。 债权治理便是众多外部治理机制的其中一

种， 债务契约也是公司治理的主要方式之一。 本文在

现有文献的研究基础上， 以债务诉讼为着眼点， 检验

债权治理对企业非效率投资的影响作用， 试图从外部

治理角度对我国上市公司投资行为提供一种合理的

解释。
本文通过阅读上市公司年报信息手工搜集了

２００３—２０１７年间在深圳交易所和上海交易所的上市

公司债权人诉讼数据， 以债权人诉讼为切入点， 重点

检验债权人诉讼之后上市公司投资效率的变化情况。
实证结果发现， 当债权人提起诉讼之后， 上市公司的

投资效率得到了显著的改善。 那么投资效率的改善，
是否只是因为涉诉企业陷入财务困境而无力进行投资

而产生的统计结论假象？ 为了解答这个问题， 在稳健

性检验中， 本文将投资效率指标进一步区分为过度投

资和投资不足来进行深入分析。 本文认为， 一般情况

下， 涉及债务诉讼的公司大致可以归纳为两种情况：
一种是因为公司本身陷入财务困境无力偿还债务而被

债权人起诉， 这种情况下， 由于财务情况不佳的限制

涉诉公司通常会面临投资不足的问题； 另一种是本身

的财务状况没有问题， 但因为债务纠纷被债权人诉

讼， 在这种情况下， 涉诉公司往往会面临过度投资的

问题。 尽管涉及诉讼公司的两种类型面临的投资低效

率问题完全不同， 但公司内部治理的无效率却是二者

共同的特点， 这正符合本文试图证实债权人诉讼外部

治理机制的检验情景。 从稳健性检验中发现， 无论过

度投资或是投资不足， 在债权人诉讼之后都得到了不

同程度的改善， 而且在使用 ＰＳＭ 后的样本进行检验

时， 实证结果依然是稳健的， 证明债权人诉讼的治理

作用， 无论针对过度投资或是投资不足引起的低效率

投资行为， 都能产生显著的治理效果。 接下来， 为了

厘清债权人诉讼的治理机制， 进一步的研究发现， 将

样本区分为银行类债权人和非银行类债权人两种类型

进行检验， 结果表明， 银行类债权人发起诉讼后， 投

资效率的改善更显著， 债权治理的影响作用更大； 将

样本区分为国有上市公司和非国有上市公司进行分组

回归后， 非国有企业分组中投资效率的改善更显著，
债权治理的影响作用更大。 同时， 在诉讼的债权治理

路径的研究中发现， 被债权人起诉之后， 上市公司管

理层变更的概率显著提高， 管理层的变更提高了公司

的内部管理水平， 加强了对公司行为的约束和监督，
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最终提高了公司的投资效率。
本文的研究贡献可以归纳为以下四点： 第一， 中

国是处于经济转轨时期的发展中国家， 在由 Ｌａ Ｐｏｒｔａ
等 （１９９８） ［１０］开启的法与金融研究领域中， 中国一直

被视为是弱法律保护的国家， 现有的法律制度和司法

体系无法对投资者、 债权人提供有效的保护。 本文的

研究正是在我国一系列司法改革的背景之下进行的，
较好地检验了债权人诉讼在中国资本市场中的治理作

用， 提供了在我国的资本市场中法律层面提高债权人

保护水平的经验证据， 为中国司法改革和进一步全面

推进 “依法治国” 战略提供了重要依据。 第二， 本

文以债权人诉讼事件进行债权治理机制的研究， 丰富

了中国资本市场中债权治理的相关文献。 债权治理在

中国的实证研究中并未得到一致的结论， 我们认为，
债权治理的作用无法达成一致结论的主要原因是现有

研究大多使用资产负债率等表征负债程度的变量进行

研究 （谢德仁和陈运森， ２００９［１１］； 田侃等， ２０１０［１２］ ），
而负债程度并不能完全代表债权人的权力以及债权的

治理效果。 债务契约赋予债权人的权力往往是在违约

事件发生之后达到最大化， 因此， 我们认为， 债务诉

讼是检验债权治理机制的最理想事件， 本文的研究结

论为债权治理在中国资本市场中的效率效果提供了有

力的经验证据。 第三， 本文丰富了诉讼治理机制的

研究， 以往对于诉讼治理机制的研究大多是来自于

西方发达国家的股东诉讼视角 （Ｓｋｉｎｎｅｒ， １９９４［１３］；
Ｆｒａｎｃｉｓ等， １９９４［１４］； Ｓｋｉｎｎｅｒ， １９９７［１５］； Ｊｏｈｎｓｏｎ， ２００１［１６］；
Ｒｏｇｅｒｓ和 Ｂｕｓｋｉｒｋ， ２００９［１７］； Ｒｏｇｅｒｓ 和 Ｚｅｃｈｍａｎ， ２０１１［１８］；
Ａｒｅｎａ和 Ｊｕｌｉｏ， ２０１５［１９］； Ｓｕｂｒａｈｍａｎｙａｍ等， ２０１７［２０］）， 与

股东一样， 债权人也是企业的重要组成部分， 但债

权人与股东的治理机制存在很大差异， 股东治理是

缓解管理层、 控股股东与中小股东之间的代理冲

突， 债权治理是缓解管理层、 控股股东与债权人之

间的代理冲突， 本文的研究从债权人的视角丰富了

法律诉讼的治理机制提供了全新的经验证据。 第

四， 本文丰富了投资效率领域的研究， 从债权治理

的视角， 为企业投资行为的变化提供了合理的解

释， 有助于资本市场中的参与各方更好地理解债权

诉讼治理机制。
本文的余下内容安排如下： 第二部分为制度

背景、 理论基础与研究假设； 第三部分为研究设

计； 第四部分为实证结果分析； 第五部分是研究

结论。

二、 制度背景、 理论基础与研究假设

（一） 制度背景

目前， 中国关于债权人保护的法律主要有 《中
华人民共和国证券法》 （以下简称 《证券法》 ）、
《中华人民共和国公司法》 （以下简称 《公司法》 ）、
《企业破产法》 （以下简称 《破产法》 ） 和 《物权

法》。 改革开放 ４０ 年以来， 中国在资本市场建设过

程中日益重视法治体系建设， 上述与债权人保护相关

的法律也被不断地进行修订和完善。
《证券法》 于 １９９８年 １２月 ２９日第九届全国人民

代表大会常务委员会第六次会议通过， 在 ２００５ 年 １０
月 ２７日第十届全国人民代表大会常务委员会第十八

次会议第一次修订， 此次修订通过明确法律责任来实

现投资者权力的保护， 其中， 刑事责任具有威慑作

用， 能够防范证券犯罪； 民事责任则更侧重补偿投资

者的利益损失， 依法设立了证券投资者保护基金， 提

供了投资者保护的制度性资金来源， 将债权人利益的

保护落到实处。 ２０１９ 年 １２ 月 ２８ 日第十三届全国人

民代表大会常务委员会第十五次会议对 《证券法》
进行了第二次修订。 第二次修订的 《证券法》 完善

了证券市场基础制度， 体现了我国资本市场进一步朝

着市场化、 法治化和国际化的方向发展。 此次修订，
提高了投资者保护制度在 《证券法》 中的地位， 增

设了投资者保护制度的专门章节， 不仅完善了股权投

资者的权益， 也进一步规范了债权人的相关权利， 如

新 《证券法》 中规定了债券持有人会议和债券受托

管理人制度， 对于公开发行公司债券筹集的资金， 必

须按照公司债券募集办法所列资金用途使用， 改变资

金用途， 必须经债券持有人会议做出决议。 同时， 新

《证券法》 探索了适应我国国情的证券民事诉讼制

度， 规定投资者保护机构可以作为诉讼代表人， 按照

“明示退出” “默示加入” 的诉讼原则， 依法为受害

投资者提起民事损害赔偿诉讼。
《公司法》 （２００５） 的修订加强了对公司控股股

东、 实际控制人以及管理人员的约束， 具体体现在明

确规定， 公司为公司股东或者实际控制人提供担保

的， 必须经过股东会或者股东大会的决议。 公司的控

股股东、 实际控制人、 董事、 监事和高级管理人员不

得利用关联关系损害公司利益。 股东应当遵守法律、
行政法规和公司章程， 依法行使股东权力， 不得滥用

公司法人独立地位和股东的有限责任损害公司债权人
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的利益。 即主要约束了关联方交易的利益输送以及大

股东滥用权力对公司和公司债权人利益侵占的行为。
《破产法》 （２００６） 修订后承认了担保权力人的优先

受偿地位， 明确指出当企业破产时， 担保权利人有优

先享有受偿担保财产的权力， 为进一步保障破产企业

和债权人的双方利益引入了重整制度， 对于陷入财务

困境但仍有希望的企业能够通过重整和和解的方式清

偿债务、 度过危机。 《物权法》 （２００７） 的颁布扩大

了担保财产的范围， 首次准许应收账款可以作为担保

资产， 同时， 不仅对债权人享有的抵押财产给予更多

的保护， 在企业发生违约时， 更给予债权人权力去更

大程度地保障自己依法获得抵押财产 （Ｂｅｒｋｏｗｉｔｚ 等，
２０１５［２１］）。

自改革开放 ４０ 年以来， 中国一直在不断完善投

资者法律保护体系的建设。 一个有效的投资者保护制

度体系的形成， 必然需要一个长期不断改进和完善的

过程。 尽管目前我国的法律制度尚未完善、 执法的效

率有待增强， 但现有的法律已经对我国资本市场的发

展产生了积极的影响， ２００７ 年实施重新修订后的

《中华人民共和国企业破产法》 和 《中华人民共和国

物权法》 更被认为显著提高了我国债权人保护水平

（魏锋和薛飞， ２０１０［２２］； Ｂｅｒｋｏｗｉｔｚ 等， ２０１５［２１］ ）。 所

以， 本文认为， 在我国现阶段的制度体系下， 法律能

够发挥外部治理作用， 有效监督和约束上市公司的

行为。
（二） 理论基础与研究假设

在投资者保护水平较低的环境下， 公司的核心代

理问题是内部人和外部投资者之间的利益冲突

（Ｓｈｌｅｉｆｅｒ和 Ｖｉｓｈｎｙ， １９９７［２３］； Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， ２０００［２４］ ）。
中国是处于经济转轨时期的新兴市场， 高度集中的控

制结构 （Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等， ２０００［２５］ ）， 集团化经营由大

股东控制更是一种普遍现象， 大股东常常通过资金占

用来侵占外部投资者利益 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［２６］； Ｗａｎｇ
和 Ｘｉｎｇ， ２０１１［２７］； Ｊｉａｎｇ 等， ２０１５［２８］ ）。 与此同时，
由于中国资本市场的特殊性， 上市公司主要依靠银

行等金融机构贷款进行融资 （王彦超和姜国华，
２００９［２９］）， 债务融资是主要的融资渠道， 债权人在企

业中的地位举足轻重。 在这种背景之下， 股东与债权

人的利益冲突是我国上市公司中更为突出的代理

问题。
与股东一样， 债权人也是上市公司的重要组成部

分。 但与股东不同的是， 基于债务契约的条款， 债权

人可以对受到契约约束的相关经营活动进行监督和约

束， 但却无法直接参与公司的经营活动。 而契约赋予

债权人的担保物优先清偿、 再谈判以及控制权转移等

的权力， 往往是在债务违约发生之后才能够发挥作用

（Ｓｈｌｅｉｆｅｒ和 Ｖｉｓｈｎｙ， １９９７［２３］ ）。 因此， 一旦债权人的

利益受到严重侵害， 代理冲突达到极限时， 更为有效

的方式是直接采取诉讼的手段来维护已经遭受损害的

自身利益 （Ｋｒｏｓｚｎｅｒ 和 Ｓｔｒａｈａｎ， １９９９［３０］； 魏峰和薛

飞， ２０１０［２２］； 王彦超和游鸿， ２０１８［３１］ ）， 法律保护

作为外部治理的其中一种方式， 为债权人参与公司治

理提供了机会。
债务融资在企业公司治理中的约束和监督作用得

到了学者们一定程度上的认可 （ Ｓｈｌｅｉｆｅｒ 和 Ｖｉｓｈｎｙ，
１９９７［２３］； Ｈａｒｔ， ２００１［３２］； 田利辉， ２００４［３３］； Ｎｉｎｉ 等，
２００９［３４］； Ｎｉｎｉ等， ２０１２［３５］； 冯旭南， ２０１２［３６］； Ｔａｎ，
２０１３［３７］）。 也有学者研究发现债务契约发挥了部分债

权治理作用， 谢德仁和陈运森 （２００９） ［１１］指出， 债权

融资的治理作用依赖于公司所处的金融生态环境， 田

侃等 （２０１０） ［１２］研究发现， 债务契约并不能抑制预算

软约束下的代理成本。 本文认为， 债权治理功能在中

国上市公司中未能得到一致结论的主要原因是现有研

究大多使用资产负债率等表征负债程度的变量进行研

究， 而负债程度并不能代表债权人的权力以及债权的

治理效果。
本文认为， 债权治理能够对上市公司发挥监督和

约束的作用， 而债务诉讼正是检验债权治理机制的理

想事件， 原因有以下几点：
第一， 一般来讲， 债权人可以通过债务契约的法

律条款来约束公司管理层行为， 但由于债务契约的不

完备， 一旦债权人的利益受到严重侵害， 代理冲突

达到极限时， 更为有效的方式是直接采取诉讼的手

段来维护已经遭受损害的自身利益 （Ｋｒｏｓｚｎｅｒ 和
Ｓｔｒａｈａｎ， １９９９［３０］； 魏峰和薛飞， ２０１０［２２］； 王彦超和

游鸿， ２０１８［３１］）。 同时， 基于债务契约赋予债权人的

担保物优先清偿、 再谈判和控制权转移等权力， 也使

得债权人在上市公司发生债务违约后才能够拥有更多

的控制权。 债务诉讼正是由债务违约导致的最直接事

件， 诉讼之后， 上市公司的行为变化正是债权治理发

挥作用后的结果。
第二， 从企业的角度来看， 诉讼能够增加上市公

司后续的经营风险 （林斌等， ２０１３［３８］； Ａｒｅｎａ 和

Ｊｕｌｉｏ， ２０１５［１９］）， 提高再融资的难度， 为了保障其未

６６



　 ２０２２年第 ４期 ·财务与会计·

来的正常经营和稳定发展， 企业有动机改善公司治理

环境、 提高内部监督水平， 进而抑制非效率的投资行

为。 另一方面， 一旦进入诉讼程序， 企业将会面临巨

额的违约赔偿、 诉讼金额， 内部资金更有可能会被强

制冻结， 诉讼之后， 企业信誉受损， 负面的信号传递

到资本市场， 其他债权人会调整其对被诉企业的借贷

行为， 这必然导致大量的资金需求难以得到及时的满

足， 产生一定程度的融资约束， 此时， 无论是迫于融

资约束的压力还是缓解债务诉讼带来的声誉损失， 股

东和管理层有动机约束自己的行为， 利用企业的现有

资源进行更有效率的投资。
第三， 从控股股东和管理层自身角度来看， 当企

业被债权人起诉后， 会使企业面临更多的约束和破产

风险， 如果企业仍不能按期偿还债权人的债务， 企业

的控制权将归债权人所有， 那么控股股东和管理层不

仅会失去从企业获得私利的机会， 也会丧失企业股东

和管理层职位所赋予其的正常报酬。 在这种压力之

下， 为了迎合债权人的需求， 企业会主动缓和与债权

人之间的利益冲突， 约束自己对债权人的利益侵占行

为， 有助于抑制非效率投资的行为。
第四， 从信息透明度的角度来看， 上市公司与债

权人之间的信息不对称是控股股东通过非效率投资来

侵占债权人的利益的主要原因， 而债权人诉讼能够提

高企业的信息透明度。 基于债务契约， 债权人只是关

心自己是否能够按时收到利息和本金。 因此， 当企业

正常经营时， 利息和本金能够得到保障， 债权人不会

对企业进行过多的关注。 相反， 如果企业经营的业绩

变差， 债权人需要明确他的权益能否得到保障， 尤其

是当企业由于发生债务违约而被诉讼之后， 债权人需

要更多的信息以便自己在诉讼中掌握主动权， 而债务

契约赋予债权人获取债务人会计账簿和相关人事安排

信息的检察权 （Ｔａｎ， ２０１３［３７］） 也使得债权人有能力

获得更多债务人的信息， 进一步增强企业的信息透明

度， 抑制非效率投资行为。
综上所述， 提出本文研究假设 １。
假设 １： 其他条件不变时， 债权人提起诉讼之

后， 上市公司的非效率投资能够得到抑制， 投资效率

得到改善。
本文认为， 一般情况下， 涉及债务诉讼的公司大

致可以归纳为两种情况： 一种是因为公司本身陷入财

务困境无力偿还债务而被债权人起诉， 这种情况下，
由于财务情况不佳的限制， 涉诉公司通常会面临投资

不足的问题。 如果公司财务状况不佳甚至陷入财务困

境， 这已经反映出该公司的内部治理存在缺陷， 是低

效率的， 正常来讲， 拥有较高治理水平的公司， 财务

状况不应恶化到会被债权人诉讼的程度。 另一种是本

身的财务状况没有问题， 但管理层出于某种私利拒绝

偿还债务而迫使债权人提起诉讼， 这种类型的涉诉公

司在经营过程中存在严重的违规行为， 内部治理也同

样是低效率的， 在这种情况下， 涉诉公司往往会面临

过度投资的问题。 因此， 尽管涉及诉讼公司的两种类

型面临的投资低效率问题属于两种不同的类型， 但公

司内部治理的低效率却是二者共同的特点， 基于前面

的分析， 本文认为债权人诉讼是能够有效发挥治理作

用进而弥补内部治理存在的缺陷。
综上所述， 提出本文的研究假设 ２ 和研究假

设 ３。
假设 ２： 其他条件不变时， 债权人提起诉讼之

后， 被诉上市公司的过度投资行为得到抑制。
假设 ３： 其他条件不变时， 债权人提起诉讼之

后， 被诉上市公司的投资不足行为得到抑制。

三、 研究设计

（一） 样本选择

本文以 ２００３—２０１７ 年间在上海、 深圳证券交易

所 Ａ股上市的公司为研究对象， 研究模型中涉及的

财务数据均来自 ＣＳＭＡＲ 数据库， 债权人诉讼数据是

根据上市公司年报和公告中披露的信息通过手工搜集

得到的。 得到数据之后， 本文进行了以下数据处理：
（１） 关于诉讼数据， 根据证监会 《上市公司信息披

露管理办法》 的规定， 上市公司必须在年度财务报

告中对本年度重大诉讼事件进行详细披露， 本文从上

市公司的年度报告和公告中手动搜集了 Ａ 股上市公

司涉及诉讼的基础数据， 在获得的债权人诉讼的原始

数据中存在上市公司在同一年度发生多次债权人起诉

的事件， 为了便于统计分析， 对于同一年度发生多次

的合并记为一个公司 ／年度观测， 表 １ 列示了诉讼样

本的分布情况， 上市公司年平均的涉诉概率为

４􀆰 ７０％； （２） 剔除了 ＳＴ公司样本； （３） 剔除了金融

类公司； （４） 剔除研究所需其他财务数据缺失的样

本。 最终获得 ２３ ７２３个公司 ／年度观测。 为避免极端

值的影响， 对研究模型中涉及的连续变量进行了 １％
的缩尾处理， 令连续变量的小于 １％分位数 （大于

９９％分位数） 的值等于 １％分位数 （９９％分位数）。
７６
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表 １ ２００３—２０１７ 年诉讼样本分布情况

年度 全体样本 诉讼公司 非诉讼公司 诉讼公司占比

２００３ １ ０７５ ６３ １ ０１２ ５􀆰 ８６％

２００４ １ １２９ ８４ １ ０４５ ７􀆰 ４４％

２００５ １ １５０ １０７ １ ０４３ ９􀆰 ３０％

２００６ １ １８６ ８３ １ １０３ ７􀆰 ００％

２００７ １ ０７５ ５５ １ ０２０ ５􀆰 １２％

２００８ １ １２９ ５０ １ ０７９ ４􀆰 ４３％

２００９ １ ２８６ ６３ １ ２２３ ４􀆰 ９０％

２０１０ １ ３４２ ３５ １ ３０７ ２􀆰 ６１％

２０１１ １ ４９７ ３１ １ ４６６ ２􀆰 ０７％

２０１２ １ ９１２ ３２ １ ８８０ １􀆰 ６７％

２０１３ ２ １００ ４０ ２ ０６０ １􀆰 ９０％

２０１４ ２ １０９ ４８ ２ ０６１ ２􀆰 ２８％

２０１５ ２ ０５１ ７２ １ ９７９ ３􀆰 ５１％

２０１６ ２ ２２８ ８４ ２ １４４ ３􀆰 ７７％

２０１７ ２ ４５４ ２６８ ２ １８６ １０􀆰 ９２％

总计 ２３ ７２３ １ １１５ ２２ ６０８ ４􀆰 ７０％

（二） 研究模型

１􀆰 企业投资效率的估计。
本文借鉴 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［３９］关于非效率投资

的计算方法， 并参考陈运森和谢德仁 （２０１１） ［４０］、 陈

运森、 黄健峤 （ ２０１９） ［４１］ 的研究， 通过如下模型

（１） 来计算上市公司的非效率投资水平：

ＩＮＶｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｌｎａｇｅｉ，ｔ－１＋β２Ｌｅｖｉ，ｔ－１＋β３Ｃａｓｈｈｏｌｄｉ，ｔ－１

＋β４Ｓｉｚｅｉ，ｔ－１＋β５Ｒｅｔｕｒｎｉ，ｔ－１＋β６Ｇｒｏｗｔｈｉ，ｔ－１

＋β７ＩＮＶｉ，ｔ－１＋ｙｅａｒ＋ｉｎｄ＋εｉ，ｔ （１）

其中， ＩＮＶ＝（构建固定资产、 无形资产和其他长期资

产支付的现金＋取得子公司及其他营业单位支付额现

金＋投资支付的现金－处置固定资产、 无形资产和其

他长期资产收回的现金净额－处置子公司及其他营业

单位收到的现金净额－收回投资收到的现金） ／总资

产。 其他控制变量包括公司的上市年限 Ｌｎａｇｅ、 公司

规模 Ｓｉｚｅ、 成长性 Ｇｒｏｗｔｈ、 现金及现金等价物占公司

总资产比重 Ｃａｓｈｈｏｌｄ、 杠杆率 Ｌｅｖ、 股票的年度回报

率 Ｒｅｔｕｒｎ， 以及年度固定效应 ｙｅａｒ 和行业固定效应

ｉｎｄ。 对模型 （１） 回归之后， 若残差为正， 则表示过

度投资水平 Ｏｖｅｒｉｎｖ ； 若残差为负， 则为投资不足

Ｕｎｄｅｒｉｎｖ （在稳健性检验中为了便于理解实证结果，
对回归方程中的 Ｕｎｄｅｒｉｎｖ 进行了取绝对值的处理， 这

样， Ｕｎｄｅｒｉｎｖ 值越大， 投资不足越严重）； 残差取绝

对值表示上市公司未预期的投资水平 Ａｂｓｉｎｖ， 即上市

公司实际投资水平与理论预期投资水平的偏离程度，
残差绝对值越大表示上市公司实际投资水平的偏离程

度越高， 也就是非效率投资水平越高， 公司的投资效

率越低。
２􀆰 债权诉讼与企业投资效率。
为了检验本文提出的研究假设， 参考王彦超

（２００９） ［７］、 陈运森和谢德仁 （２０１１） ［４０］的研究， 结

合债权人诉讼的特点， 构建了研究模型 （２）：

Ａｂｓｉｎｖｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｐｏｓｔｎ＋β２Ｑｉ，ｔ＋β３Ｌｅｖｉ，ｔ＋β４Ｃａｓｈｉ，ｔ

＋β５Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋β６Ｒｅｔｕｒｎｉ，ｔ＋Ｙｅａｒｆｅ＋Ｆｉｒｍｆｅ＋εｉ，ｔ

（２）

其中， Ａｂｓｉｎｖ 是被解释变量， 企业非投资效率的衡量

指标， 由模型 （１） 估计得出； Ｐｏｓｔｎ 是债权人诉讼

的代理变量 （ｎ 取 １、 ２、 ３， 表示企业被债权人诉讼

后 １、 ２、 ３年）， 因为债权人诉讼影响企业投资行为

的改变需要一定的时间， 所以本文在构建债权人诉讼

指标时考虑了跨期因素； 其他控制变量包括公司规模

Ｓｉｚｅ、 第一大股东持股比例 Ｔｓｈａｒｅ、 两职合一 Ｄｕａｌ、
董事会规模 Ｂｓｉｚｅ、 董事会独立性 Ｒｉｎｄｅ、 管理层持股

比例 Ｍｓｈａｒｅ、 财务杠杆 Ｌｅｖ、 经营活动现金流 Ｃａｓｈ 和

公司上市年限 Ｌｎａｇｅ； 模型中还控制了公司和年份的

固定效应。
（三） 变量定义

研究模型中所需要的各个变量定义详情见表

格 ２。

表 ２ 变量定义表

变量符号 变量名称 变量定义

Ａｂｓｉｎｖ 投资效率 基于 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［３９］计算的投资效率

Ｏｖｅｒｉｎｖ 过度投资水平 基于投资效率得到的过度投资水平

Ｕｎｄｅｒｉｎｖ 投资不足水平 基于投资效率得到的投资不足水平

Ｐｏｓｔｎ 债权人诉讼变量 虚拟变量， 上市公司被诉的当年及之后 ｎ 年 （ｎ 取 １， ２， ３） 取值为 １， 其他为 ０
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续前表

变量符号 变量名称 变量定义

Ｐｏｓｔｎ＿ｔｙｐｅ１ 债权诉讼类型变量 虚拟变量， 上市公司涉诉类型为担保诉讼的当年及之后 ｎ 年 （ｎ 取 １， ２， ３） 期取值为 １， 其他为 ０

Ｐｏｓｔｎ＿ｔｙｐｅ２ 债权诉讼类型变量 虚拟变量， 上市公司涉诉类型为非担保诉讼的当年及之后 ｎ 年 （ｎ 取 １， ２， ３） 取值为 １， 其他为 ０

Ｐｏｓｔｎ＿ｂａｎｋ 债权人类型变量 虚拟变量， 上市公司被银行类债权人起诉的当年及之后 ｎ 年 （ｎ 取 １， ２， ３） 取值为 １， 其他为 ０

Ｐｏｓｔｎ＿ｏｔｈ 债权人类型变量 虚拟变量， 上市公司被非银行类债权人起诉的当年及之后 ｎ 年 （ｎ 取 １， ２， ３） 取值为 １， 其他为 ０

Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ１ 管理层变更 虚拟变量， 上市公司被诉的下一年度发生管理层人员变动取值为 １， 其他为 ０

Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ２ 管理层变更 虚拟变量， 剔除变量 １中属于管理层退休的情况

Ｔｓｈａｒｅ 第一大股东持股比例 第一大股东年末持股占公司总股份比重

Ｄｕａｌ 两职合一 虚拟变量， 董事长与总经理为同一人时取值为 １， 其他为 ０

Ｒｉｎｄｅ 董事会独立性 独立董事人数 ／董事会总人数

Ｍｓｈａｒｅ 管理层持股比例 管理层年末持股占公司总股份比重

Ｂｓｉｚｅ 董事会规模 董事会总人数自然对数

Ｃａｓｈ 经营活动现金流 经营活动现金流量净额 ／公司年末总资产

Ｃａｓｈｈｏｌｄ 现金持有水平 （年末货币资金＋交易性金融资产） ／年末总资产

Ｌｎａｇｅ 公司上市年限 Ｌｎ（公司上市年限＋１）

Ｌｅｖ 财务杠杆 年末总负债 ／年末总资产

Ｓｉｚｅ 公司规模 上市公司年末总资产的自然对数

Ｒｅｔｕｒｎ 回报率 考虑现金红利再投资的年个股回报率

Ｇｒｏｗｔｈ 成长性 营业收入增长率

Ｉｎｄ 行业 虚拟变量， 根据证监会 ２０１２年度行业分类进行划分

Ｙｅａｒ 年度 虚拟变量

四、 实证结果

（一） 描述性统计结果

表 ３是研究样本的描述性统计情况。 Ａｂｓｉｎｖ 的均

值为 ０􀆰 ０６０ ６， 中位数为 ０􀆰 ０４０ ７， 标准差为 ０􀆰 ０６５ ８。

上市公司的规模 Ｓｉｚｅ 以及第一大股东持股比例 Ｔｓｈａｒｅ
都存在波动率较大的情况。 从总体来看， ２００３—２０１７
年间上市公司的经营活动现金流 ／期初总资产比率为

４􀆰 ３７％， 资产负债率为 ４８􀆰 ２９％。

表 ３ 样本描述性统计

变量 Ｎ ｍｅａｎ ｓｄ ｍｉｎ ｐ５０ ｍａｘ

Ａｂｓｉｎｖ ２３ ７２３ ０􀆰 ０６０ ６ ０􀆰 ０６５ ８ ０􀆰 ０００ ６ ０􀆰 ０４０ ７ ０􀆰 ３８２ ５

Ｓｉｚｅ ２３ ７２３ ２１􀆰 ９１１ １ １􀆰 ２７２ ９ １８􀆰 ９３９ ３ ２１􀆰 ７７３ ９ ２５􀆰 ６７９ ０

Ｔｓｈａｒｅ ２３ ７２３ ３５􀆰 ７７８ ５ １５􀆰 ４７３ ５ ８􀆰 ９４０ ０ ３３􀆰 ３５０ ０ ７５􀆰 ７８０ ０

Ｄｕａｌ ２３ ７２３ ０􀆰 １８５ ７ ０􀆰 ３８８ ８ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ｂｓｉｚｅ ２３ ７２３ ２􀆰 ２８３ ９ ０􀆰 １８４ １ １􀆰 ７９１ ７ ２􀆰 ３０２ ５ ２􀆰 ７７２ ５

Ｒｉｎｄｅ ２３ ７２３ ０􀆰 ３６４ ９ ０􀆰 ０５３ ６ ０􀆰 １８１ ８ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ５７１ ４

Ｌｅｖ ２３ ７２３ ０􀆰 ４８２ ９ ０􀆰 ２２４ ２ ０􀆰 ０４９ ９ ０􀆰 ４８３ ３ １􀆰 ３８０ ９

Ｃａｓｈ ２３ ７２３ ０􀆰 ０４３ ７ ０􀆰 ０７７ ２ －０􀆰 ２１２ ８ ０􀆰 ０４３ ０ ０􀆰 ２６６ １

Ｌｎａｇｅ ２３ ７２３ ２􀆰 ２４５ ２ ０􀆰 ５８１ ０ ０􀆰 ０００ ０ ２􀆰 ３０２ ５ ３􀆰 １７８ ０

９６
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（二） 回归结果分析

表 ４列示了债权人诉讼与上市公司投资效率的检

验结果， 列 （１） 列示了上市公司涉及债务诉讼当年

以及之后一年作为诉讼变量的实证结果， Ｐｏｓｔ１ 的回

归系数为－０􀆰 ００４， 在 １０％的水平上显著。 列 （２） 列

示了上市公司涉及债务诉讼当年以及之后两年作为诉

讼变量的实证结果， Ｐｏｓｔ２ 的回归系数为－０􀆰 ００４， 在

１０％的水平上显著。 列 （３） 列示了上市公司涉及债

务诉讼当年以及之后三年作为诉讼变量的实证结果，
Ｐｏｓｔ３的回归系数为－ ０􀆰 ００４， 在 ５％的水平上显著。
结果表明， 在控制了一系列影响上市公司投资行为的

因素后， 债权人诉讼能够发挥外部治理的作用， 降低

非效率投资水平， 提高企业的投资效率。 同时， 从实

证分析的结果来看， 债务诉讼的治理作用具有持续

性， 能在一段时间内显著影响上市公司的投资行为，
符合本文的理论预期， 验证了研究假设。

表 ４ 债权人诉讼回归结果

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３）

Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ

Ｐｏｓｔ１
－０􀆰 ００４∗

（－１􀆰 ６９）

Ｐｏｓｔ２
－０􀆰 ００４∗

（－１􀆰 ９０）

Ｐｏｓｔ３
－０􀆰 ００４∗∗

（－２􀆰 ２４）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１２􀆰 ４７）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１２􀆰 ４２）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１２􀆰 ３５）

Ｔｓｈａｒｅ
－０􀆰 ０００
（－１􀆰 ４５）

－０􀆰 ０００
（－１􀆰 ４５）

－０􀆰 ０００
（－１􀆰 ４４）

Ｄｕａｌ
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ２２）
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ２３）
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ２３）

Ｂｓｉｚｅ
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（－３􀆰 ０２）
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（－３􀆰 ０３）
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（－３􀆰 ０４）

Ｒｉｎｄｅ
－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ５４）

－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ５３）

－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ５４）

Ｍｓｈａｒｅ
０􀆰 ０００∗

（１􀆰 ７２）
０􀆰 ０００∗

（１􀆰 ７３）
０􀆰 ０００∗

（１􀆰 ７４）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０４１∗∗∗

（－１１􀆰 ２２）
－０􀆰 ０４１∗∗∗

（－１１􀆰 ２０）
－０􀆰 ０４０∗∗∗

（－１１􀆰 １７）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ０１３∗

（－１􀆰 ８３）
－０􀆰 ０１３∗

（－１􀆰 ８２）
－０􀆰 ０１３∗

（－１􀆰 ８３）

Ｌｎａｇｅ
－０􀆰 ００８∗∗

（－２􀆰 ２３）
－０􀆰 ００８∗∗

（－２􀆰 １９）
－０􀆰 ００７∗∗

（－２􀆰 １３）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 １１４∗∗∗

（－４􀆰 ９８）
－０􀆰 １１３∗∗∗

（－４􀆰 ９５）
－０􀆰 １１２∗∗∗

（－４􀆰 ９０）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３

Ｆｉｒｍ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ＿Ｒ２ ０􀆰 １０８ ０􀆰 １０８ ０􀆰 １０８

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著； 括号内为 ｔ 值。 如无特殊说明， 下同。

０７
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（三） 稳健性测试

１􀆰 考虑区分过度投资与投资不足的影响。
从主回归、 ＰＳＭ 和替换解释变量的衡量方法的

回归结果来看， 债权人诉讼之后， 非效率投资得到抑

制， 上市公司的投资效率得到改善。 对于非效率投资

的估计， 本文参考了 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［３９］的计算方

法。 在 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［３９］的计算方法之下， 非效

率投资同时包括了过度投资和投资不足两种情况， 由

于发生债务诉讼上市公司财务状况的特殊性， 导致其

更可能存在投资不足的问题。 为了进一步检验债务诉

讼的债权治理机制， 参考江轩宇和许年行 （２０１５） ［１］

的方法， 将上市公司投资效率拆分成过度投资

（Ｏｖｅｒｉｎｖ） 和投资不足 （Ｕｎｄｅｒｉｎｖ） 进行重新回归

（变量的具体计算方法见研究模型中的企业投资效率

估计部分）。 表 ５列示了债权人诉讼与过度投资和投

资不足的回归结果。 从回归结果来看， 被债权人起诉

之后， 上市公司的过度投资和投资不足的行为在一定

程度上都得到了抑制， 改善了投资效率， 进一步验证

了债务诉讼的债权治理作用， 验证了本文的假设 ２ 和

假设 ３。

表格 ５ 过度投资与投资不足的回归结果

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｏｖｅｒｉｎｖ ｏｖｅｒｉｎｖ ｏｖｅｒｉｎｖ ｕｎｄｅｒｉｎｖ ｕｎｄｅｒｉｎｖ ｕｎｄｅｒｉｎｖ

Ｐｏｓｔ１
－０􀆰 ００６∗∗∗

（－２􀆰 ７５）
－０􀆰 ００２∗

（－１􀆰 ７８）

Ｐｏｓｔ２
－０􀆰 ００４∗∗

（－２􀆰 ０２）
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ２９）

Ｐｏｓｔ３
－０􀆰 ００４∗

（－１􀆰 ９１）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ５６）

Ｃｔｒｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３

Ｆｉｒｍ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ＿Ｒ２ ０􀆰 １０５ ０􀆰 １０５ ０􀆰 １０５ ０􀆰 ０９０ ４ ０􀆰 ０９０ ６ ０􀆰 ０９０ ６

２􀆰 倾向匹配得分 （ＰＳＭ）。
本文以债权人诉讼为切入点， 通过检验诉讼对上

市公司投资效率的影响作用来验证债权人诉讼的治理

机制。 上市公司被债权人起诉不是随机发生的， 更可

能是由于公司本身的财务状况所导致， 财务状况能够

直接影响公司的投资行为。 因此， 内生性问题很可能

对本文的研究结论产生影响。 为了尽可能控制内生性

问题， 本文按照财务困境 （Ｚｓｃｏｒｅ）、 企业规模、 债

务水平和行业对诉讼样本进行了 １ ∶ １ 配对， 选择与

诉讼样本财务状况处于相同水平的配对后的样本重新

回归。 本文选择了两个代理变量来衡量配对后的债务

诉讼， 分别是 ｐｏｓｔ（ － １， １） 和 ｐｏｓｔ （ － ２， ２）。 ｐｏｓｔ
（－１， １） 在企业被债权人诉讼的当年以及之后的一

年取值为 １， 企业被债权人起诉的之前一年取值为 ０；

ｐｏｓｔ（－２， ２） 在企业被债权人诉讼的当年以及之后的

两年取值为 １， 企业被债权人起诉的之前两年取值为

０。 变量 ｔｒｅａｔ 是虚拟变量， 实验组取值为 １， 控制组取

值为 ０。 在倾向匹配得分的回归中， 主要关注的是 ｐｏｓｔ
与 ｔｒｅａｔ 交乘项的情况。 实证结果显示， 交乘项系数显

著， 进一步印证了本文的研究假设①。
３􀆰 替换解释变量。
本文使用上市公司年度涉诉次数 ｌｎｃｏｕｎｔ （一个

会计年度涉诉次数的自然对数） 和涉诉金额 Ａｍｏｕｎｔ
（一个会计年度涉诉总金额的自然对数） 作为债权人

诉讼的替代指标， 重新检验本文的研究假设。 研究结

果表明， 如果公司的涉诉次数越多、 涉及的金额越

大， 治理作用更加显著， 对非效率投资的抑制作用更

加明显， 符合我们的理论预期②。

１７
①② 由于篇幅所限， 此处略去了稳健性测试的实证结果。
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（四） 进一步研究

本文发现， 债权人诉讼能够发挥治理作用， 进而

改善上市公司的投资效率。 那么， 债权人诉讼的外部

治理作用又是通过什么途径实现的呢？ 变更管理层是

促进内部治理水平改善的一种方式， 现有研究发现，
管理层变更之后上市公司会表现出更稳健的会计活

动， 如进行调减盈余和资产减值计提等会计处理

（杜兴强和周泽将， ２０１０［４２］； 朱星文等， ２０１０［４３］；
李增福和曾晓清， ２０１４［４４］ ）。 现代企业的两权分离，
相较于控股股东， 管理者是企业经营投资计划以及

一系列控制活动的最直接执行者。 被债权人起诉的

企业， 说明其内部代理冲突严重， 靠企业内部现有

的治理机制已经无法保障债权人的利益， 上市公司

股东有动机通过变更管理层向债权人传递调整内部

治理机制的信号来缓解与债权人之间的利益冲突。
基于以上分析， 我们认为， 上市公司的控股股东很

可能是通过变更管理层来迎合债权人的监督和约

束， 提高内部治理水平， 改善股东与债权人之间的

利益冲突。
为此， 本文对债权人诉讼与管理层变更的关系进

行了检验。 选择在债权人诉讼事件发生的下一年度是

否变更管理层作为被解释变量。 模型如下：

Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ１ ／ ２ ＝β０＋β１Ｐｏｓｔ＋β２Ｂｓｉｚｅ＋β３Ｒｉｎｄｅ＋β４Ｍｓｈａｒｅ
＋β５Ｌｅｖ＋β６Ｔｓｈａｒｅ＋β７Ｒｅｔｕｒｎ＋β８Ｌｎａｇｅ
＋β９Ｑ＋β１０ｓｉｚｅ＋ε （３）

表 ６ 列示了相关结果。 从实证结果来看， 当

Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ１作为被解释变量时， 诉讼变量 Ｐｏｓｔ 的回归系

数为 ０􀆰 ２６４， 在 １％的水平显著为正； 当采用剔除退

休情况的 Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ２， 诉讼变量 Ｐｏｓｔ 的回归系数为 ０􀆰 ２５８，

表 ６ 管理层变更回归结果

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２）

Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ１ Ｃｅｏｃｈａｎｇｅ２

Ｐｏｓｔ
０􀆰 ２６４∗∗∗

（３􀆰 ４８）
０􀆰 ２５８∗∗∗

（３􀆰 ４２）

Ｃｔｒｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２１ ２６６ ２１ ２６６

Ｉｎｄ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｐｓｅｕｄｏ＿Ｒ２ ０􀆰 ０２７ ４ ０􀆰 ０２８ ５

　 　 注： 括号内为 ｚ 值。

在 １％的水平显著为正。 即债权人诉讼更容易引起管

理层的变更， 说明债权人诉讼的外部治理机制是通过

变更管理层来调整内部治理水平的。
（五） 拓展性研究

１􀆰 考虑不同债权人类型的影响。
债权人诉讼是否能够影响上市公司的投资行为，

取决于债权人提供债权融资的能力。 基于我国资本市

场现状， 上市公司通常会在以下情况与债权人建立债

权债务关系： 一是通过与供应商、 客户因日常的经营

业务发生的临时债权债务关系， 所获得的资金通常用

于日常的生产经营活动； 二是公司为了满足经营发

展， 专门从银行类金融机构贷款或者通过在债券市场

发债， 所获得的资金通常用于投资活动。 目前， 我国

上市公司的债权融资存在如下特点： （１） 债券市场

发展比较缓慢， 还不能够充分满足上市公司发展的需

求 （肖作平和廖理， ２００７［４５］ ）； （２） 在 《公司法》
《证券法》 以及 《企业债券管理条例》 中， 对企业发

行债券融资的条件进行了严格的规定， 这就导致了企

业债券的筹资能力要远远低于银行贷款； （３） 王彦

超和姜国华 （２０１６） ［２９］的研究发现， 长久以来， 我国

企业是大量依靠银行等金融机构的贷款进行融资的。
综合我国现阶段全部的债权融资渠道来看， 银行类金

融机构的贷款仍然是上市公司主要的融资渠道， 银行

类债权人在上市公司中的地位也是尤为重要的。
为了进一步厘清债权人诉讼的治理机制， 本文按

照是否为银行类金融机构将涉诉企业的债权人分为银

行类和非银行类同时放进研究模型中进行回归， 试

图检验不同类型债权人治理效果的差异情况。 表 ７
列示了债权人分类的回归结果， 从结果来看， 银行

机构债权人的三个代理变量 Ｐｏｓｔ１＿ｂａｎｋ、 Ｐｏｓｔ２＿ｂａｎｋ、
Ｐｏｓｔ３＿ｂａｎｋ 的系数分别为－０􀆰 ０１３、 －０􀆰 ０１１、 －０􀆰 ００９，
均在 １％的水平上显著， 而非银行类债权人的回归

结果并不显著。 结果说明， 银行类债权人对上市公

司投资行为的影响， 不仅从程度上显著于非银行类

债权人， 从影响的时间范围来看也是更加长期的。
在债权人发起诉讼之后的三年内， 其外部治理机制

的影响都是存在的。 由此可见， 银行类债权人的治

理效果明显显著于非银行类债权人的治理效果， 具

体体现为银行类债权人诉讼对上市公司投资效率的

影响程度更深、 时间范围更长久。 实证结果同样说

明了， 债权人对于上市公司越重要， 债权治理的效

果越显著。
２７
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表 ７ 债权人分类回归结果

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３）

Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ

Ｐｏｓｔ１＿ｂａｎｋ
－０􀆰 ０１３∗∗∗

（－３􀆰 ８４）

Ｐｏｓｔ１＿ｏｔｈ
０􀆰 ００４
（１􀆰 ４９）

Ｐｏｓｔ２＿ｂａｎｋ
－０􀆰 ０１１∗∗∗

（－３􀆰 ６５）

Ｐｏｓｔ２＿ｏｔｈ
０􀆰 ００２
（１􀆰 ０３）

Ｐｏｓｔ３＿ｂａｎｋ
－０􀆰 ００９∗∗∗

（－２􀆰 ９５）

Ｐｏｓｔ３＿ｏｔｈ
０􀆰 ００１
（０􀆰 ５９）

Ｃｔｒｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２３ ７２３ ２３ ７２３ ２３ ７２３

Ｆｉｒｍ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ＿Ｒ２ ０􀆰 １０７ ０􀆰 １０８ ０􀆰 １０８

２􀆰 考虑不同企业性质的影响。
对于企业性质， 本文主要关心的是上市公司是否

为国有企业。 相较于非国有企业， 国有企业存在较强

的预算软约束 （田利辉， ２００４［３３］）， 当国有企业财务

状况恶化时， 政府会倾向于要求银行放弃对企业的惩

罚， 从而迫使银行继续向亏损企业贷款， 目的是维持

企业的正常运作 （田利辉， ２００５［４６］）。 当政府同时作

为上市公司和商业银行的控股股东时， 国有企业预算

软约束的效应的影响会更加显著， 谢德仁和陈运森

（２００９） ［１１］将国有企业的预算软约束称之为政府的

“父爱效应”。 一方面， 国有控股的商业银行迫于政

府产权控制的压力， 会放松对国有企业贷款的前期审

查和后期监管， 即便国有企业的财务状况恶化， 仍不

会影响其从国有商业银行获得贷款； 另一方面， 国有

企业受惠于预算软约束， 在获得贷款和充足的资金运

营企业后， 一旦发生状况无法偿还贷款， 在政府的帮

助之下仍可进行债务重组， 这种融资的便利， 降低了

国有企业关注自身财务风险并进行合理控制的需求。
在这种背景之下， 极大地降低了负债对于国有企业的

治理效应。 而非国有企业并不享受政府的预算软约

束， 对于非国有企业的贷款， 银行更加关注企业的信

贷风险， 会进行严格的贷前审查和贷后监督， 一旦贷

款出现问题， 企业的信誉遭到损失之后便会增加其未

来再融资的难度， 因此， 非国有企业会更加注重自己

的声誉， 有意识地加强自身财务风险的控制， 负债融

资在非国有企业中更能发挥债权治理的作用。 基于以

上的分析， 本文认为债权人诉讼的治理作用在非国有

企业中更加显著， 也就是在被债权人起诉之后， 非国

有企业的投资效率会得到明显的改善。
本文按企业性质对研究样本分组之后分别进行回

归。 表 ８列示了按企业性质分组之后的回归结果。 从

回归结果来看， 国有企业债务诉讼代理变量 Ｐｏｓｔ１、
Ｐｏｓｔ２和 Ｐｏｓｔ３ 的回归系数均不显著， 而非国有企业中

Ｐｏｓｔ１、 Ｐｏｓｔ２和 Ｐｏｓｔ３ 的回归系数分别为－０􀆰 ００７、 －０􀆰 ００８
和－０􀆰 ００９， 在 ５％、 ５％和 １％的水平上显著。 实证结

果表明， 相较于国有企业， 被债权人起诉之后， 非国

有企业非效率投资的抑制是显著的， 债务诉讼的债权

治理作用在非国有企业中发挥了更强大的作用， 显著

改善了企业的投资效率。

表格 ８ 企业性质分组的回归结果

变量
ＳＯＥ ＮＯＮＳＯＥ

Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ

Ｐｏｓｔ１
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ９３）

－０􀆰 ００７∗∗

（－１􀆰 ９９）

Ｐｏｓｔ２
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ７７）

－０􀆰 ００８∗∗

（－２􀆰 ３３）

Ｐｏｓｔ３
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ３０）

－０􀆰 ００９∗∗∗

（－２􀆰 ８０）

Ｃｔｒｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

３７
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续前表

变量
ＳＯＥ ＮＯＮＳＯＥ

Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ Ａｂｓｉｎｖ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ０􀆰 ００６∗∗∗ ０􀆰 ００６∗∗∗ ０􀆰 ００６∗∗∗ ０􀆰 ０１８∗∗∗ ０􀆰 ０１８∗∗∗ ０􀆰 ０１８∗∗∗

Ｆｉｒｍ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ＦＥ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ＿Ｒ２ ０􀆰 ０９８ ６ ０􀆰 ０９８ ７ ０􀆰 ０９８ ７ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １５４ ０􀆰 １５４

五、 结论

“法治” 是保障金融发展和经济增长的关键因素。
随着我国法治化进程的逐步推进， 在制度层面， 《公司

法》 《证券法》 《破产法》 和 《物权法》 等一系列法律

制度得到完善； 在司法效率层面， 法官员额制、 庭审

实质化以及人民陪审员制度等一系列旨在提高司法执

行效率的改革措施得以实施。 法律的外部治理机制能

否有效发挥作用？ 债权人保护水平是否得到显著提高？
本文的研究对此提供了答案， 我们以债务诉讼事件构

建回归模型， 研究了债权人诉讼与企业投资效率的关

系。 实证结果发现， 诉讼之后， 企业高管的变更率明

显提高， 而管理层的变更是改善企业内部治理结构的

主要手段之一。 同时， 债权人诉讼能够有效提高企业

的投资效率， 并且在一定程度上对过度投资和投资不

足行为都存在显著的影响。 进一步的研究表明， 不同

债权人类型和不同的企业性质债权治理的效果存在一

定差异， 具体来讲， 在银行类金融机构债权人和非国

有企业中， 债务诉讼的债权治理作用更加显著。
本文的研究具有理论与现实的双重意义。 理论方

面， 本文从法律执行层面丰富了债权人保护与企业投

资行为领域的研究并提供了经验证据， 揭示了法律诉

讼外部治理的作用机制。 现实意义方面， 本文的研究

结果表明， 在法治化进程中， 更应注重法律制度执行

的效率， 进一步促进我国资本市场的健康发展， 提高

债权人保护水平。
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中国城镇居民工作时间变化的消费效应研究
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［摘　 要］ ２１世纪以来， 中国城镇各行业工作时间的普遍增加以及城镇产业与就业结构的变化导
致了居民平均工作时间呈波动增加趋势， 对居民消费规模与结构可能存在影响。 本文设计了一个考虑
不同类型消费者、 宏观与微观、 工作时间内生与外生等多维度的分析工作时间、 收入与消费三者关系
的理论模型。 基于 ２００３—２０１９年 ３１省份面板数据的实证研究发现， 从消费额来看， 工作时间、 人均
收入与人均消费存在部分中介效应， 工作时间增加通过提高当地居民收入正向促进消费， 同时又基于
降低闲暇与消费时间直接抑制消费， 导致总效应并不显著。 从消费率来看， 由于居民收入上升并未显
著导致消费率提升， 无法抵消闲暇时间下降导致的消费率降低， 导致近年工作时间增加显著拉低了中
国城镇居民人均消费率。 异质性检验发现， 不同类型消费受工作时间的影响存在显著差异； 同时人均
可支配收入水平越高， 工作时间增加对于消费的正向补偿作用越大。 政府应正确认识工作时间变化对
居民消费的双向作用， 推广弹性工作时间制度， 同时在不降低闲暇的前提下增加居民收入， 或在不减
少居民收入的前提下增加居民闲暇与消费时间。

［关键词］ 劳动闲暇　 工作时间　 居民消费　 人均收入
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ｃｉｔｉｅｓ ａｎｄ ｔｏｗｎｓ ａｎｄ ｔｈｅ ｃｈａｎｇｅ ｏｆ ｕｒｂａｎ ｉｎｄｕｓｔｒｙ ａｎｄ ｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｈａｖｅ ｌｅｄ ｔｏ ｔｈｅ ｆｌｕｃｔｕａｔｉｏｎ ａｎｄ
ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ａｖｅｒａｇｅ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ， ｗｈｉｃｈ ｍａｙ ｈａｖｅ ａｎ ｉｍｐａｃｔ ｏｎ ｔｈｅ ｓｃａｌｅ ａｎｄ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｏｆ
ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ􀆰 Ｗｅ ｄｅｓｉｇｎｅｄ ａ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｍｏｄｅｌ ｃｏｎｓｉｄｅｒｉｎｇ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｔｙｐｅｓ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｅｒｓ， ｍａｃｒｏ ａｎｄ
ｍｉｃｒｏ， ｅｎｄｏｇｅｎｏｕｓ ａｎｄ ｅｘｏｇｅｎｏｕｓ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ ｔｏ ａｎａｌｙｚｅ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ， ｉｎｃｏｍｅ
ａｎｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ， ａｎｄ ｍａｋｅｓ ａｎ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ｓｔｕｄｙ ｕｓｉｎｇ ｔｈｅ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ｍｏｄｅｌ ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ ｐａｎｅｌ ｄａｔａ ｏｆ ３１
ｐｒｏｖｉｎｃｅｓ ａｎｄ ｃｉｔｉｅｓ ｆｒｏｍ ２００３ ｔｏ ２０１９􀆰 Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｓｈｏｗｎ ｔｈａｔ， ｆｒｏｍ ｔｈｅ ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ｏｆ ｔｈｅ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ，
ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ， ｉｎｃｏｍｅ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ ａｎｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ ｈａｄ ｐａｒｔｌｙ⁃ｉｎｔｅｒｍｅｄｉａｒｙ ｅｆｆｅｃｔｓ􀆰 Ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ
ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ ｐｏｓｉｔｉｖｅｌｙ ｐｒｏｍｏｔｅｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｂｙ ｉｎｃｒｅａｓｉｎｇ ｔｈｅ ｉｎｃｏｍｅ ｏｆ ｌｏｃａｌ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ， ｂｕｔ ａｔ ｔｈｅ ｓａｍｅ
ｔｉｍｅ， ｉｔ ｄｉｒｅｃｔｌｙ ｉｎｈｉｂｉｔｅｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｂａｓｅｄ ｏｎ ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｌｅｉｓｕｒｅ ａｎｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｔｉｍｅ， ｒｅｓｕｌｔｉｎｇ ｉｎ ｔｈｅ ｔｏｔａｌ
ｅｆｆｅｃｔ ｎｏｔ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ􀆰 Ｉｎ ｔｅｒｍｓ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｒａｔｅ， ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｉｎｃｏｍｅ ｈａｄ ｎｏｔ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｌｅｄ
ｔｏ ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｒａｔｅ， ｗｈｉｃｈ ｃｏｕｌｄ ｎｏｔ ｏｆｆｓｅｔ ｔｈｅ ｄｅｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｒａｔｅ ｃａｕｓｅｄ ｂｙ ｔｈｅ
ｄｅｃｌｉｎｅ ｏｆ ｌｅｉｓｕｒｅ ｔｉｍｅ􀆰 Ｔｈｕｓ， ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ ｉｎ ｒｅｃｅｎｔ ｙｅａｒｓ ｈａｄ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｒｅｄｕｃｅｄ ｔｈｅ ｐｅｒ
ｃａｐｉｔａ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｒａｔｅ ｏｆ Ｃｈｉｎｅｓｅ ｕｒｂａｎ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆰 Ｔｈｅ ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ ｔｅｓｔ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｔｙｐｅｓ ｏｆ
ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｗｅｒｅ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ａｆｆｅｃｔｅｄ ｂｙ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ； ａｔ ｔｈｅ ｓａｍｅ ｔｉｍｅ， ｔｈｅ ｈｉｇｈｅｒ ｔｈｅ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ
ｄｉｓｐｏｓａｂｌｅ ｉｎｃｏｍｅ， ｔｈｅ ｇｒｅａｔｅｒ ｔｈｅ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｗｏｒｋｉｎｇ ｈｏｕｒｓ ｏｎ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ􀆰 Ｉｔ ｉｓ
ｓｕｇｇｅｓｔｅｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｓｈｏｕｌｄ ｃｏｒｒｅｃｔｌｙ ｕｎｄｅｒｓｔａｎｄ ｔｈｅ ｔｗｏ⁃ｗａｙ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｗｏｒｋｉｎｇ ｔｉｍｅ ｃｈａｎｇｅ ｏｎ
ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ， ｐｒｏｍｏｔｅ ｔｈｅ ｆｌｅｘｉｂｌｅ ｗｏｒｋｉｎｇ ｔｉｍｅ ｓｙｓｔｅｍ， ａｎｄ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｉｎｃｏｍｅ ｗｉｔｈｏｕｔ
ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｔｈｅｉｒ ｌｅｉｓｕｒｅ， ｏｒ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｌｅｉｓｕｒｅ ａｎｄ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｔｉｍｅ ｗｉｔｈｏｕｔ ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｉｎｃｏｍｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｌｅｉｓｕｒｅ　 Ｗｏｒｋｉｎｇ ｔｉｍｅ　 Ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ　 Ｉｎｃｏｍｅ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ
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一、 引　 言

消费是拉动内需与经济增长的三驾马车之一， 消

费水平与结构的提升是增加居民幸福感的重要因素。
根据历年 《中国统计年鉴》 的数据， １９７８ 年至 ２０２０
年， 中国居民年人均消费支出由 １８４元 ／年上升至２１ ２１０
元 ／年， 其中城镇居民消费水平由 ４０５ 元 ／年上升至

２７ ００７元 ／年， 成为我国居民消费的主体。 政府一贯

强调消费的重要作用， 党的十九大报告中明确提出

“完善促进消费的体制机制， 增强消费对经济发展的

基础性作用”； ２０１９年中央经济工作会议也明确指出

“要持续释放内需潜力”。 然而从我国消费相对额来

看， １９８３年以来我国政府与居民最终消费率由 １９８３
年的最高点 ６６􀆰 ８％波动下降至 ２０１０ 年的最低值

４８􀆰 ５％， 之后又缓慢回升至 ２０１９ 年的 ５５􀆰 ８％， 与欧

美发达国家差距明显。 ２０２０ 年以来新冠疫情严重冲

击国际贸易， 美国等西方国家保护主义和单边主义抬

头， 世界经济与外部需求不确定性更为增大。 利用国

内超大规模市场优势进一步挖掘内需尤其是作为消费

主体的城镇居民消费需求， 成为当前 “双循环” 发

展格局下推动经济内生增长的主要抓手。 因此， 理清

城镇居民消费的影响因素及其影响渠道成为学界当前

必须理清的热点问题。
关于影响城镇居民消费的因素， 已有研究大多从

居民收入、 人口年龄结构、 人口性别与婚姻结构、 房

价、 受教育水平等角度入手。 而从中国 ２１ 世纪初的

“假日经济” 热潮开始， 劳动闲暇对于居民消费的影

响逐步受到各界重视。 尽管工作时间上升通常导致劳

动者收入增加， 但消费行为需要花费时间， 在每天

２４小时的绝对限制下， 工作之余可用于消费的闲暇

是否足够也是影响居民消费的又一约束。 改革开放以

来， 中国政府高度重视劳动者闲暇， 不断致力于增加

国内法定节假日数量。 早在 １９９４ 年 ２ 月颁布的 《关
于职工工作时间的规定》 将职工每周工作时间从原

先 ４８小时降为 ４４ 小时； １９９５ 年 ５ 月又下降为 ４０ 小

时； １９９９年年末颁布 《全国年节及纪念日放假办法》
后， 全年包括双休日的所有法定节假日天数达 １１４
天， 占全年天数近 １ ／ ３。 但在实际执行层面， 基于近

年中国经济高速增长与对应产业、 就业结构的变化，
根据国家统计局的数据， ２００１ 年至 ２０１９ 年我国城镇

居民平均工作时间由 ４４􀆰 ９ 小时 ／周波动上升至 ４６􀆰 ８
小时 ／周， 城镇居民总体仍然 “变得更忙了”， 经济

增长更快的东部地区则更为严重。 因此， 近年工作时

间的增加对于城镇居民总体消费有何影响？ 其渠道如

何？ 工作时间－收入－消费的相互关系如何？ 工作时

间对不同类型劳动者和商品消费的影响是否相同？ 一

系列有趣的问题便呼之欲出， 但已有研究大多以劳动

者 “闲暇” 或 “节假日” 的变化作为关键分析变量，
因此大多为政策分析， 少量实证研究中涉及的观测样

本数量少且多为不连续的哑变量， 给实证研究带来了

很大困难 （详见文献评述）。 这正给本研究带来了一

个有趣的突破口。
本文剩余部分结构安排如下： 第二部分对城镇居

民消费的常见影响因素， 特别是 “闲暇” 或 “工作

时间” 与居民消费关系的文献进行梳理。 第三部分

计算并展示 ２１世纪以来我国整体与各省份城镇居民

周平均工作时间的变化， 并从 “各行业平均工作时

间” 及 “就业结构” 两个维度考察其变化成因。 第

四部分基于效用最大化框架， 梳理劳动者闲暇、 收入

与消费的理论关系。 第五部分基于部分中介效应模型

以 ２００３—２０１９年省级面板数据考察各省份城镇平均

工作时间对城镇消费额、 消费率的影响及其中介渠

道， 并对不同类型消费品、 居民不同收入水平进行异

质性检验。 第六部分是总结与政策建议。

二、 文献综述

鉴于消费对宏观经济的重要意义， 已有文献大量

从居民收入、 人口年龄结构、 人口性别与婚姻结构、
房价、 教育等角度探讨了中国居民消费的影响因素，
由于工作时间与收入的密切关联， 本部分主要梳理关

于收入、 工作时间 （或闲暇） 与城镇居民消费关系

的文献。
（一） 关于收入与城镇居民消费的关系

居民收入是影响消费的重要因素。 早在 １９２０ 年

代， Ｍｏｄｉｇｌｉａｎｉ 和 Ｂｒｕｍｂｅｒｇ （１９５４） ［１］在其著名的生

命周期－持久收入理论 （ＬＣ⁃ＰＩＨ） 中指出， 居民预期

收入 （或说持久收入） 对消费决策影响很大： 年轻

时期收入较低， 考虑到未来收入增加且须建立家庭并

抚养子女和父母， 往往消费支出较大， 甚至可能透支

消费； 中年时期收入提高， 家庭支出较稳定， 为预防

养老， 消费比重会降低； 老年阶段则将之前的储蓄用

于消费。 Ｆｒｉｅｄｍａｎ （１９５７） ［２］、 Ｍｕｔｈ （１９６０） ［３］ 进一

步将居民收入分解为 “持久收入” 与 “暂时收入”。
这一分析框架被 Ｌｅｆｆ （１９６９）［４］、 Ｌｅｉｂｆｒｉｔｚ 和 Ｒｏｓｅｖｅａｒｅ
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（１９９５）［５］等学者利用美、 德、 日等 ＯＥＣＤ国家的消费

与收入数据进行了多次证实， 说明了收入 （跨期差

异） 对于消费确实存在显著影响。
进一步， Ｌｅｌａｎｄ （１９６８） ［６］在生命周期假说基础

上提出了预防储蓄假说， 即人们在面临收入不确定因

素时会更谨慎消费并增加储蓄， 各类导致收入不确定

性增加的变化 （例如老龄化、 经济危机等） 会明显

增加居民储蓄、 降低居民消费水平。 国内研究也发现

收入水平与居民消费特性， 例如消费水平、 消费率及

消费习惯有强烈相关性。 例如： 苏良军等 （２００６） ［７］

发现收入水平差异是影响中国城镇居民消费水平的重

要因素； 张邦科等 （２０１１） ［８］利用省际面板数据发现

１９８０—２００８年中国城镇居民消费与持久收入及暂时

收入都存在显著相关关系； 王曦 （２００２） ［９］进一步发

现中国 １９７８—１９９９ 年居民消费中 ５０％是基于当期收

入， 而另 ５０％则基于生命周期与永久收入； 葛成和

刘震 （２０１０） ［１０］发现中国城镇居民收入分配结构由改

革初期的 “纺锤” 型逐渐向 “金字塔” 型过渡， 中

低收入者数量越来越多且消费需求受限， 要求加强转

移支付以刺激居民消费。 类似研究还有韩松和杨春雷

（２００９） ［１１］、 臧旭恒和陈浩 （２０１９） ［１２］等， 不再赘述。
在明确了收入对于城镇居民消费水平或消费率有

显著影响的基础上， 不少学者研究了收入水平差异及

垂直变化对于居民消费结构的影响。 例如， Ｌｉｓｅ 等

（２０１４） ［１３］、 Ａｇｕｉａｒ 和 Ｂｉｌｓ （ ２０１５） ［１４］ 都发现日本、
美国等各国居民收入差异导致居民在消费结构上产生

显著差异与不平等。 陈志刚和吕冰洋 （２０１６） ［１５］通过

２００２—２００９年中国城镇居民住户调查数据发现中国

收入不平等是产生消费不平等的主要原因， 食品、 交

通通信支出是城镇居民消费不平等的主要体现， 前者

消费随收入增加而减少， 后者则随收入增长而增加。
郑志浩等 （２０１５） ［１６］利用 ２０００—２０１５ 年全国 ３１ 省份

城镇住户调查汇总数据发现， 随着中国人均收入增

长， 城镇居民食物支出水平提高， 食物支出占居民支

出的比重下降， 在外食物支出占食物总支出的比重进

一步上升。
（二） 关于工作时间 （闲暇） 与城镇居民消费

国际上很多经典文献早就提出劳动闲暇是人们从

工作时间约束中解脱出来进行休息与消费的必要条件

（Ｋｎｉｇｈｔ， １９２１［１７］； Ｒｏｂｉｎｓ， １９３０［１８］ ）， 并指出增加

休闲、 降低工作时间能显著促进所谓 “休闲消费”
或 “闲暇消费” （Ｆｅａｔｈｅｒ 和 Ｓｈａｗ， ２０００［１９］； Ｈｏｕｓｔｏｎ

和Ｗｉｌｓｏｎ， ２００２［２０］）； 同时给予劳动者适当闲暇补充

人力资本还能有效增进劳动者工作效率 （Ｋａｗａｇｕｃｈｉ
等， ２０１３［２１］； Ｃａｓｓａｒ 和 Ｍｅｉｅｒ， ２０１８［２２］ ）、 个人创新

能力 （Ｗｈｉｔｉｎｇ 和 Ｈａｎｎａｍ， ２０１５［２３］ ） 从而提升收入

与消费。 但同时不少文献进一步指出， 不能简单将工

作时间与闲暇简单对立起来， 工作带来的收入与闲暇

均能对消费者产生效用 （Ｂｅｃｋｅｒ， １９６５［２４］ ）， 应同时

考虑两者对消费的影响， 还须考虑劳动者关于闲暇与

收入之间的替代关系 （Ｇｏｒｄｏｎ， ２０１１［２５］）。 若过分追

求闲暇， 或企业允许采用弹性工作时间， 很可能会

大幅牺牲企业效率以及劳动者的工资收入 （Ａｕｔｏｒ
和 Ｈｏｕｓｅｍａｎ， ２０１０［２６］； Ｂｒｙｓｏｎ， ２０１３［２７］； Ｂｏｓｃｈ 和

Ｒａｙｍｕｎｄｏ， ２０１４［２８］） 从而影响消费。
国内的理论研究方面， 随着 １９９５ 年中国正式实

行 “双休日” 制度， 以及 １９９９ 年国务院发布 《全国

年节及纪念日放假办法》 规定春节、 劳动节、 国庆

节和新年为 “全体公民假日”， 并与周末组成多个长

假， ２０世纪末 ２１ 世纪初国内学界兴起了 “假日经

济” 研究热潮， 此后大量国内文献才开始讨论闲暇

和假日对宏观经济尤其是消费的影响。 但相对收入、
人口年龄结构、 性别与婚姻、 房价、 教育等传统角

度， 由于宏观与微观上劳动者工作时间或闲暇数据的

缺乏， 实证研究较少， 大多研究仅通过简单统计数据

或理论逻辑、 数理模型推导等方法对闲暇与消费关系

进行文字描述分析。 例如， 张旭昆和徐俊 （２００１） ［２９］

设计了一个区分耗时性消费和省时性消费的闲暇时间

约束理论模型， 推出 “劳动闲暇为耗时性消费创造了

足够的消费时间， 使平常受时间限制难以实现的消费

有了实现的条件” 从而使中国 “假日经济” 消费火爆

的结论。 基于此框架的模型研究还有郭鲁芳 （２００４）［３０］、
郭鲁芳 （２００６） ［３１］、 卿前龙和吴必虎 （２００９） ［３２］， 等

等， 结论也大多是在收入不受到影响的前提下， 闲暇

增加能有效促进居民消费。 一些学者清醒地指出， 闲

暇对于消费的促进作用必须受到收入水平的影响， 当

前中国居民的闲暇受到收入水平限制还未能充分地转

化为消费 （魏翔和吕腾捷， ２０１８［３３］）。 作为证据， 李

萍 （２０１７） ［３４］发现当前中国城镇化加速导致的大量流

动人口和农民工的闲暇并未使用在休闲娱乐等精神层

面的消费需求， 但随着收入提高， 已逐渐产生对娱乐

消遣、 学习提高、 社会交往和观赏参与等方面产品与

服务的消费需求。
实证研究方面， 如前所述， 由于缺乏关于劳动者
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闲暇或工作时间的系统一手与二手数据， 也有学者尝

试基于非公开的直接自主调研数据， 或采取其他简便

量化居民闲暇时间计算方法的方式进行研究， 但全部

从闲 暇 或 假 日 时 间 的 角 度 进 行。 例 如： 魏 翔

（２００６） ［３５］、 魏翔和惠普科 （２００７） ［３６］采用国家层面

１９８７—２００３年的时间序列数据， 以经过当年闲暇消

费额加权调整的公共假期数量作为非工作时间， 发现

其对城镇居民消费总额具有显著促进作用； 陈海达等

（２００６） ［３７］使用 １９９９ 年第 ２ 季度到 ２００４ 年第 ４ 季度

消费数据， 以当季是否存在假日或黄金周为虚拟变量

的办法， 发现增加闲暇确实促进了消费增长； 栾惠德

（２００７） ［３８］采用季节调整的方法， 分析长假制度实施

前后季节模式变动来测算 “假日经济” 对居民消费

的影响， 发现 “假日经济” 更多体现为有限的消费

在不同时期间的转移和替代； 李国栋 （２０１４） ［３９］利用

大连某购物中心零售扫描数据的消费者购买记录， 发

现劳动节假日能明显促进啤酒等季节性商品的消费

量。 再如王琪延和韦佳佳 （２０１９） ［４０］利用中国人民大

学休闲经济研究中心 ２０１７ 年 “国家休假制度改革”
调查数据发现， 休假天数和收入对旅游消费都具有显

著的正向作用， 且在高收入群体中休假天数的正向作

用更为显著。 另外， 近年也有一些学者避开闲暇的度

量， 而用典型影响闲暇的事件来反映闲暇变化， 例如

研究退休前后消费水平与结构的变化， 包括李宏彬等

（２０１４） ［４１］、 邹红和喻开志 （２０１５） ［４２］， 赵昕东和王

昊 （２０１８） ［４３］、 任明丽和孙琦 （２０２０） ［４４］等。
（三） 文献总结与评论

纵观已有文献， 国内外对工作时间 （闲暇）、 收

入与消费三者联系的文献大多从 “收入如何影响消

费” “工作时间 （闲暇） 如何影响消费” 两条途径进

行， 均建立了相对独立的研究脉络。
关于收入对消费的影响的已有研究大多基于

Ｍｏｄｉｇｌｉａｎｉ 和 Ｂｒｕｍｂｅｒｇ （１９５４）［１］、 Ｆｒｉｅｄｍａｎ （１９５７）［２］

的生命周期 持久收入模型与 Ｌｅｌａｎｄ （１９６８） ［６］后续

提出的预防性储蓄假说来进行， 或是进一步细致分析

不同类型居民群体的收入水平差异及垂直变化对于不

同类型消费产品的差异性影响， 从收入角度出发的研

究消费的文献极少结合工作时间或闲暇这一因素。
关于工作时间 （闲暇） 对消费的影响， 类似地，

早期的文献也仅仅考虑了增加休闲或减少工作时间基

于增加可支配消费时间从而对消费的直接促进作用，
但 ２１世纪后不少国外文献已经注意到工作时间或闲

暇长短与劳动者收入、 消费的关系， 提出了例如

“闲暇 收入 消费” “闲暇 人力资本 （创新能力 ／工
作效率等） 累积 收入 消费” 等理论影响渠道。 国

内学界关于中国居民闲暇或工作时间消费效应的研究

起步相对较晚， 大多从 ２０世纪末 ２１世纪初双休日与

长假制度带动的 “假日经济” 热潮开始， 不少理论

与实证研究直接考察了工作时间 （闲暇） 对于消费

的关系， 一些理论研究也注意到了 “工作时间 （闲
暇） 收入 消费” 的关系， 少数研究也提到了收入对

于工作时间 ／消费关系的调节作用， 但对应的实证研

究极少。 而国内外实证研究中无论是直接研究工作时

间 （闲暇） 对消费的直接影响， 或是分析 “工作时

间 （闲暇） 收入 消费” 这一中介机制， 在关键变量

设置上极少从 “工作时间” 这一变量入手， 大多基

于 “闲暇” 或 “节假日” 的角度分析其与消费的关

系， 例如要么是国家层面节假日数量的时间序列分

析， 要么以假日或黄金周虚拟变量替代， 存在数据样

本少且关键变量变化范围小的缺陷； 还有的则是基于

非公开自主调研数据， 典型性和代表性有待商榷。 另

外， 在理论模型层面， 已有研究虽然能基于消费者效

用最大化思路考虑到工作时间、 收入、 消费之间的关

系， 但仍不够细致， 例如没有考虑工作时间变化的不

同成因 （内生 ／外生变化）、 不同类型与行为特点的

消费者等， 仍然有进一步细化的空间。
鉴于以上已有文献的特点， 本文做了更为深入的

研究尝试。 第一， 不再使用 “闲暇” 或 “节假日”，
而直接研究各省份城镇居民 “平均工作时间” 对居

民消费的影响， 该角度的研究几乎空白。 在数据采用

上， 本文将近年中国城镇平均工作时间的变化分解为

城镇各行业平均工作时间的变化以及城镇产业与就业

结构变化两个方面， 以各省份各年各行业就业人数比

重作为权数， 加权构造了各省份各年城镇居民平均工

作时间数据， 从而解决了关于工作时间的省级面板数

据实证研究中关键自变量数据难以获取的问题。 第

二， 从理论模型设计来看， 本文关于工作时间、 收

入与消费关系的理论模型同时考虑了不同类型消费

者、 不同类型消费品、 宏观与微观、 工作时间内生

与外生等多个维度， 比以往研究分析更细致、 更贴

近实际。 第三， 从实证研究思路上来看， 本文利用

部分中介效应模型同时分析了 “工作时间－收入－消
费” 这一中介渠道 （正向） 以及工作时间基于收入

以外的原因， 例如降低可支配消费时间来降低消费
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这一直接影响 （负向）， 还考察了收入增加对于工

作时间直接影响消费幅度的调节作用， 结论更为深

入细致。

三、 居民工作时间、 收入与消费的理论联系机制

工作时间 （闲暇）、 收入及居民消费之间具有极

为复杂的理论关系。 首先应当明确， 由于具有一天

２４小时的固定约束， 除去必要的睡眠时间， 居民工

作时间与闲暇必然呈现高度负相关， 即工作时间越

长， 劳动闲暇越少。 二者反向关系不言自明， 可将两

者作为一个变量。 下文将从理论上尝试分析不同类型

消费者 （同时也是劳动者） 闲暇 （工作时间）、 单位

时间收入及消费的关系。
（一） 基本假设

第一， 假定经济社会中居民仅消费两种产品， 一

种为普通产品 Ｘ （可看作是生活中所有普通商品的集

合）， 其消费量用 Ｑ 来表示， 其价格为 Ｐ； 另一种则

为闲暇， 其消费量用 Ｌ 表示———如同许多学者指出的

一样， 即使不消费， 闲暇本身也是商品， 也会产生效

用 （Ｂｅｃｋｅｒ， １９６５［２４］）。 闲暇产品的价格即为劳动者

单位时间收入， 或说工时工资率 Ｗ， 即劳动者选择

不工作而享受闲暇的 “代价”。 消费者的效用函数为

Ｕ＝ ｆ（Ｑ， Ｌ）。
第二， Ｑ 与 Ｌ 两种商品需求均受到消费者收入与

产品相对价格影响， 并通过替代效应和收入效应发生

变化。 前者指的是在消费者效用不变前提下， 仅由于

两种商品相对价格 Ｗ ／ Ｐ 变化导致的需求变化； 后者

指两种商品相对价格不变时仅因实际收入变化 （例
如单位时间收入 Ｗ 增加， 或工作时间增加） 造成的

需求变化。
第三， 除收入与相对价格外， 普通商品 Ｑ 的需

求量还受到闲暇时间 Ｌ 的约束。 闲暇是否充足是除了

收入以外可能影响个人消费规模与结构的重要因素

（郭鲁芳， ２００６［３１］； 卿前龙和吴必虎， ２００９［３２］ ）。 由

于许多产品消费过程中需要消费者拿出时间才能进行

（张旭昆和徐俊， ２００１［２９］）， 即使居民收入与消费能

力很高， 但若工作时间过长而闲暇过少也会影响消

费积极性 （Ｆｅａｔｈｅｒ和 Ｓｈａｗ， ２０００［１９］； Ｈｏｕｓｔｏｎ 和 Ｗｉｌ⁃
ｓｏｎ， ２００２［２０］）， 闲暇越少， 所能支持的消费量越少，
这构成了对消费的 “天花板式” 时间约束。 显然，
不同类型消费品受消费时间约束程度不同， 耗时性

消费品或服务受到消费时间约束的程度相对非耗时

性产品或服务而言更大 （李萍， ２０１７［３４］； Ｋａｗａｇｕｃｈｉ
等， ２０１３［２１］）。

第四， 经济社会中存在两种居民： “打工族” 与

“趋闲阶层”， 其收入禀赋以及对闲暇与普通产品的

消费选择有明显差异。 “打工族” 代表了城镇中大多

数普通劳动者， 其单位时间工资率 Ｗ 相对较低， 同

时收入主要来自工作， 非工资收入 （例如投资性收

入） 占比很小。 这意味着 “打工族” 愿意长时间工

作以增加收入满足生活需求， 普通产品 Ｑ 为 “优质

品”， 随实际收入增加对 Ｑ 的需求会增加很多 （即收

入效应较大）， 而闲暇 Ｌ 需求的收入效应很小， 更愿

意放弃更多闲暇 Ｌ 追求更多工作时间与收入， 用以购

买更多普通产品 Ｑ。 而城镇中的 “趋闲阶层” 则是

那些单位时间工资率 Ｗ 相对较高、 丰衣足食的高级

劳动者， 往往从事单位时间劳动强度很大的高薪工

作， 例如程序员、 同声翻译、 ＩＴ 行业劳动者等。 同

时， 相对于普通 “打工族” “趋闲阶层” 收入中的非

工资收入 （例如投资性收入） 占比相对较大， 总收

入也相对较高。 如同 “向后弯折的劳动供给曲线”
所揭示的一样， 对其而言闲暇是 “优质品”， 闲暇需

求的收入效应为正且很大， 普通商品 Ｑ 需求的收入

效应很小， 不愿意过多放弃闲暇来换取收入与普通产

品消费。
（二） 闲暇 （工作时间） 内生决定背景下闲暇、

单位时间收入与消费的关系

在上文的假设基础上， 先分析闲暇内生决定时，
即消费者能自行调整、 决定闲暇 （工作时间） 来实

现个人效用最大化， 闲暇或工作时间的变化多由于工

资率 Ｗ 等因素的变化所内生造成时， 不同类型消费

者工资率 Ｗ 与闲暇 （工作时间） Ｌ、 普通产品消费量

Ｑ 之间的关系。
如图 １左所示， “打工族” 由于更愿意放弃更多

闲暇 Ｌ 追求更多工作时间与收入购买普通商品 Ｑ， Ｑ
对 Ｌ 的边际替代弹性很大， 即增加较少 Ｑ 就愿意牺

牲相对较多闲暇 Ｌ 来保证效用不变， 导致其效用函数

Ｕ 较为平坦。 同时， 由于打工族工资较低， 预算线 ｋ
斜率＝Ｗ ／ Ｐ 也相对平坦。 当预算线 Ｋ１ 与原始等效用

曲线 Ｕ１相切时达到效用最大化点 Ａ， 此时最优化闲

暇水平为 Ｌ１ （由于其主要收入来自工资， 最优化闲

暇水平一般低于趋闲阶层， 用大多数时间进行工

作）， 商品数量为 Ｑ１。 当打工族工资 Ｗ 上升， 使得

其预算线斜率变大， 即闲暇的相对价格 Ｗ ／ Ｐ 变贵，
０８
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商品 Ｑ 的相对价格变低， 补偿预算线 Ｋ２ 与原先的效

用曲线 Ｕ１相切于 Ｂ 点。 从替代效应来看 （假设收入

没有随着 Ｗ 上升而增加， 仅仅由于相对价格发生变

化导致的两种商品消费量的变化）， 其对闲暇的消费

由 Ｌ１大幅下降到 Ｌ２， 对商品 Ｑ 的消费量由 Ｑ１ 增加

至 Ｑ２。 从收入效应来看， 由于单位时间收入 Ｗ 的上

升使得打工族收入增加， 补偿预算线 Ｋ２ 右移至 Ｋ３，
由于打工族对闲暇需求随收入增加而增加较少 （图
中由 Ｌ２ 上升至 Ｌ３）， 而对普通商品需求增加较多

（图中由 Ｑ２上升至 Ｑ３）， 使得 Ｋ３与能达到的最大效

用曲线 Ｕ２ 相切于 Ｃ 点。 结合替代效应与收入效应，
工资率 Ｗ 上升使得打工族总体而言闲暇下降， 工作

时间上升， 普通商品消费大幅上升。
反之， 如图 １右所示， “趋闲阶层” 相对更不愿

意放弃闲暇而追求收入与普通产品消费， 导致其效用

函数 Ｕ 相对较为陡峭， 闲暇 Ｌ 降低一些就需要增加

相对较多的普通产品 Ｑ 消费才能保持效用不变。 同

时， 由于其工资率 Ｗ 相对 “打工族” 较高， 预算线

Ｋ 斜率也较大。 当预算线 Ｋ１ 与原始等效用曲线 Ｕ１
相切时达到效用最大化点 Ａ， 此时最优化闲暇水平为

Ｌ１ （由于收入中非工资收入占比相对较大， 最优化

闲暇水平一般高于打工族， 举个极端例子， 若趋闲阶

层绝大部分收入来自非工资收入， 则可以选择不工

作）， 商品数量为 Ｑ１。 当 “趋闲阶层” 工资率 Ｗ 上

升， 使得其预算线斜率变大， 补偿预算线 Ｋ２ 与原先

的效用曲线 Ｕ１相切于 Ｂ 点。 从替代效应来看， 其对

闲暇的消费由 Ｌ１ 降至 Ｌ２， 对商品 Ｑ 的消费量由 Ｑ１
增加至 Ｑ２。 从收入效应来看， 由于单位时间收入 Ｗ
的上升使得收入增加， 补偿预算线 Ｋ２右移至 Ｋ３， 由

于趋闲阶层对闲暇需求随收入增加而增加较大 （图
中由 Ｌ２大幅上升至 Ｌ３）， 而对普通商品需求增加很

少 （图中由 Ｑ２ 上升至 Ｑ３）， Ｋ３ 与能达到的最大效

用曲线 Ｕ２ 相切于 Ｃ 点。 结合替代效应与收入效应，
工资率 Ｗ 上升使得趋闲阶层闲暇上升， 工作时间下

降， 普通商品消费小幅上升。
在此基础上， 必须注意时间约束对两类居民普通

产品消费量 Ｑ 的影响。 Ｗ 上升使得 “打工族” 最大

化效用的均衡闲暇时间 Ｌ３比原先的 Ｌ１降低了， 这导

致时间约束 “天花板” Ｑｍａｘ 线向下移动， 能支持的

最大效用消费 Ｑ 降低。 而 Ｗ 上升使得 “趋闲阶层”
均衡闲暇时间 Ｌ３比原先的 Ｌ１增加， 时间约束 “天花

板” Ｑｍａｘ线向上移动， 能支持的最大效用消费 Ｑ 增

加。 另外， 如前所述， 由于 “趋闲阶层” 存在相对

较高的非工资收入占比， 其最优化闲暇水平相对

“打工族” 更高， 闲暇和收入所能支持的最高消费水

平 Ｑｍａｘ要高于 “打工族”。
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图 １　 效用最大化下 “打工族” （左） 与 “趋闲阶层” （右） 的单位时间收入、 工作时间 （闲暇）、 消费之间的关系

　 　 需注意的是， 劳动者单位时间收入 Ｗ 或普通商

品价格 Ｐ 的变动引起闲暇时间自主变化的分析只适

用于个体与短期。 因为从长期与宏观视角来看， 当地

区劳动者单位时间收入 Ｗ 普遍增加时， 当地一般商

品 Ｑ 的物价水平 Ｐ 也会随之上涨， 导致闲暇与一般

商品的相对价格 Ｗ ／ Ｐ 以及消费者实际收入不变， 也

１８
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就没有任何收入效应与替代效应， 仍处于效用最大化

点， 不会自发调整其闲暇与工作时间。 当物价 Ｐ 变

化时的分析也是一样 （篇幅所限略过）。 导致劳动者

自发调整闲暇长短 （如果他能做到） 的只能是短期

个人行为， 例如短期内个体劳动者提升了学历导致单

位时间收入 Ｗ 增加， 而他面对的社会一般物价水平

Ｐ 并未相应发生变化。
（三） 闲暇 （工作时间） 外生变动时闲暇、 单位

时间收入与普通产品消费的关系

在经济实践的大多数情形下， 闲暇或工作时间的

变化并非由劳动者自发调整， 而是由于外部力量使得

实际闲暇高于或低于劳动者的效用最大化水平。 主要

包括以下两种场合： 一是从微观与短期来看， 在弹性

工作制未普及时， 企业可能会基于各自业务情况将职

工的工作时间定在高于或低于劳动者的最优水平， 而

劳动者基于劳动合同限制、 企业规则与失业隐患不能

随意改变劳动时间。 例如打工族虽然愿意工作更长时

间换取收入， 但企业制度不允许加班， 闲暇高于其个

人最优化水平； 反之， 趋闲阶层不愿意工作更长时

间， 但企业要求必须出勤足够工时， 闲暇低于其最优

化水平。 而求职成本与转职能力的限制使得劳动者短

期内无法随意更换工作时间更合适的工作。 二是从宏

观与长期来看， 一方面如上文所述物价与单位时间收

入同步变化使得劳动者无动力调节自己的闲暇时间，

另一方面国家经济增长与产业、 就业结构变迁均会带

来社会整体平均工作时间的变化 （例如整个社会都

变得 “更忙” 或 “更闲” ）。 个人劳动者短期内只能

在接受平均工作时间外生变化的前提下实现新的效用

最大化。 这使得闲暇、 收入与普通产品消费的关系又

有所变化。
如图 ２所示， 假定企业规则或经济结构变化使得

社会整体 （包括两类居民个体） 的平均劳动时间增

加， 导致闲暇被动降至 Ｌ２， 低于原先的个人效用最

大化水平 Ｌ１。 该变化不改变 Ｑ 与 Ｌ 的相对价格 Ｗ ／ Ｐ，
无替代效应， 仅由于工作时间增加而产生收入效应。
无论是 “打工族” 还是 “趋闲阶层” 的收入均由于

闲暇被动下降、 工作时间被动上升而增加， 从而使预

算线 Ｋ１上移至 Ｋ２， 同时在已固定闲暇水平 Ｌ２ 的 Ｂ
点实现效用 Ｕ２ （一定不是最优化水平）。 此时对于

普通产品 Ｑ 的消费上升至 Ｑ２。 而两类居民的区别在

于， 趋闲阶层由于预算线较为陡峭 （工资率 Ｗ 相对

打工族更高）， 工作时间的被动上升使得其收入增加

比打工族更多， 在能消费的闲暇已固定至 Ｌ２ 不能增

加的前提下能够消费更多的普通商品 Ｑ， 其能实现的

效用 Ｕ２ 也要比打工族的更高。 即总体而言， （不考

虑时间约束的前提下） 工作时间外生增加使得打工

族和趋闲阶层消费均增加， 只是趋闲阶层消费增加

更大。
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图 ２　 闲暇外生减少时 “打工族” （左） 与 “有闲阶层” （右） 的工作时间 （闲暇）、 单位时间收入、 消费之间的关系

　 　 但我们仍然必须注意闲暇 （工作时间） 外生变

动对消费时间约束的影响。 如图 ２所示， 由于此时闲

暇 Ｌ外生减少， 无论 “打工族” 还是 “趋闲阶层”

对普通商品 Ｑ 的可支配消费时间均出现下降， 可支

持的最高消费降低。 如果下移后的消费 “天花板”
线 Ｑｍａｘ２低于 Ｑ２甚至原先最大化效用的 Ｑ１ 的水平

２８
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（如图 ２左）， 则消费者只能在既定的 Ｌ２ 与 Ｑｍａｘ２ 的

水平上实现效用 Ｕ３ （小于 Ｕ１）， 其消费水平 Ｑｍａｘ２
要低于原先水平。 如果下移后的消费 “天花板” 线

Ｑｍａｘ２高于 Ｑ１ （如图 ２ 右）， 则对 Ｑ 的消费会出现

增长， 而效用水平 Ｕ３有可能低于或高于 Ｕ１， 取决于

“天花板” 线下降的幅度。 如前所述， “趋闲阶层”
由于工资外收入占比较大， 最优化闲暇水平与可支持

的最大消费水平 Ｑｍａｘ１ 本来就相对 “打工族” 高，
工作时间被迫上升后的 Ｑｍａｘ２ 更容易高于 Ｑ１ （即图

２右的情况）； 而 “打工族” 最优化闲暇水平与可支

持的最大消费水平 Ｑｍａｘ１ 本来相对较低， 已经用大

量时间进行工作， 其工作时间被迫上升后的 Ｑｍａｘ２
更容易低于 Ｑ１ （即图 ２左的情况）。

因此， 在社会尚未普及弹性工作制及长期视角

下， 劳动者工作时间的变化大多为企业用工规则或经

济结构变化决定的外生变化， 且可能高于或低于劳动

者个人的最优化工作时间。 当工作时间外生增加时，
普通商品 Ｑ 消费的变化取决于工作时间增加导致的

收入增加带来的正向收入效应， 以及可支配消费时间

下降带来的负向影响的综合效果。 且当地工资率较高

且收入结构中非工资收入占比较高的 “趋闲阶层”
越多， 当地工作时间增加越可能导致消费上升。 反

之， 当地工资率较低且收入结构大多为工资收入的

“打工族” 越多， 当地工作时间增加越可能降低

消费。
综上， 我们可以将工作时间 （闲暇）、 收入与消

费三者的关系用图 ３ 来展示 （鉴于本文的研究内容，
展示的是工作时间外生变化对于收入与消费的影

响）。 工作时间外生变化通过部分中介效应对居民消

费产生影响， 其中包括工作时间对消费的直接负向影

响与通过改变收入而对消费支出产生的间接正向

影响。
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图 ３　 工作时间 （闲暇）、 收入、 消费理论关联图

（四） 数学模型

尽管文字与图表的阐释更为直观易懂， 但为了更

严谨地说明工作时间 （闲暇）、 收入与消费三者的关

系， 下文用简单数学模型的形式加以说明。 首先， 假

设消费者 ｉ 通过消费商品与享受闲暇来获得效用。 假

定该消费者消费产品数量为 Ｑｉ， 闲暇时间为 Ｌｉ。 该

消费者每天最大可用时间 （指的是除去必要休息时

间以外的总时间， 例如 １６ 小时等） 为 Ｌｍａｘ。 则其工

作时间便为 Ｌｍａｘ －Ｌｉ。 该消费者消费的产品量受两个

条件限制， 其一为总收入， 其二为闲暇时间， 即购买

商品所需要的时间。 该消费者收入来源包含两部分，
一部分为单位时间工资收入 ｗ ｉ， 另一部分为固定的

非工资收入 （如投资收入） ｗ ｉ， 商品的价格为 Ｐ， 消

费产品的最大数量与闲暇时间的机会成本呈正相关，
即 Ｑｍａｘ（Ｌｉ）＝ ｚｗ ｉＬｉ。 最后一条假设说明， 消费者消费

需要时间来完成， 闲暇越多， 支持的最大消费量越

大， 并且工资率越高的消费者单位时间所能支持的消

费量也越高 （例如想象一下同样给出 １ 小时消费时

间， 工资高的高收入者能消费的数量肯定高于低工资

者）。 根据以上设定， 该消费者的效用最大化问

题为：

Ｕｉ（Ｑｉ，Ｌｉ）＝ ｍａｘ｛Ｑｉ，Ｌｉ｝
βＱα

ｉ Ｌ１
－α

ｉ

ｓ􀆰 ｔ􀆰 　
ＰＱｉ≤ｗ ｉ（Ｌｍａｘ－Ｌｉ）＋ｗ ｉ

Ｑｉ≤ｚｗ ｉＬｉ

（收入约束与消费时间约束）

根据以上设定， 可写出该消费者最大化问题的拉

格朗日函数为：

Ｌｉ（Ｑｉ，Ｌｉ；λ１，λ２）＝ ｍａｘ｛Ｑｉ，Ｌｉ｝
βＱα

ｉ Ｌ１
－α

ｉ ＋λ１［ｗ ｉ（Ｌｍａｘ－Ｌｉ）

＋ｗ ｉ－ＰＱｉ］＋λ２［ｚｗ ｉＬｉ－Ｑｉ］

对拉格朗日函数取一阶导数， 可知该消费者的最

优消费产品数量与闲暇时间选择分为两种情况：
情况 Ａ： ｉｆλ１＞０ ａｎｄ λ２ ＝ ０， 即消费者最大消费受

收入约束， 不受消费时间约束。
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情况 Ｂ： ｉｆ λ１ ＝ ０ ａｎｄ λ２≥０， 即消费者最大消费

不受收入约束， 而受消费时间约束。
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若将工作时间标记为 Ｓｉ ＝ Ｌｍａｘ－Ｌｉ， 则两种情况下

工作时间外生变化与消费量之间的关系分别如下：
情况 Ａ： ｉｆ λ１＞０ ａｎｄ λ２ ＝ ０， 即消费者最大消费

受收入约束， 不受消费时间约束。

∂Ｑ∗ｉ
∂Ｓｉ
＝
ｗ ｉ

Ｐ
＞０

即当工作时间外生增加时， 最优消费量上升， 也

即工作时间外生增加促进消费。
情况 Ｂ： ｉｆ λ１ ＝ ０ ａｎｄ λ２≥０， 即消费者最大消费

不受收入约束， 而受消费时间约束。

∂Ｑ∗∗ｉ
∂Ｓｉ
＝ －ｚｗ ｉ＜０

即当工作时间外生增加时， 最优消费量下降， 也

即工作时间外生增加抑制消费。
如前所述， 由于 “趋闲阶层” 代表的城市高收

入劳动者单位时间工资率 ｗ 更高， 同时有更多的资

本性收入等非工资收入 ｗ， 其非工资收入与工资收入

的比例高于 “打工族” 代表的中低收入者， 其最优

化闲暇水平与可支持的最高消费更高， 相对 “打工

族” 有更多闲暇进行消费， 当外生性原因造成所有

劳动者工作时间被动增长时， 闲暇时间降低对消费的

约束不明显， 且增加工作换回的工资收入也更高， 意

味着其最优化选择更偏向于情况 Ａ。 反之， “打工

族” 更偏向于情况 Ｂ， 工作时间增加会明显挤压其本

就很少的闲暇时间从而可能降低消费。 这意味着就宏

观上而言， 如果某地区 “趋闲阶层” 代表的高收入

劳动者比重较大， 工作时间的外生增加更能促进消

费。 而某地区高收入劳动者比重较小， 工作时间的外

生增加可能抑制消费。

四、 ２００１—２０１９ 中国城镇居民

平均工作时间的测度与分解

　 　 首先从宏观上展示全国及各省份城镇平均就业时

间变化趋势。 鉴于不同行业平均工作时间存在较大差

异， 且不同行业劳动者比例也一直变动， 我们分别从

“城镇各行业平均工作时间变化” 及 “城镇就业结构

变化” 两个维度来分解 ２１ 世纪以来中国城镇居民平

均工作时间变化的成因。

（一） ２１ 世纪以来城镇居民平均工作时间波动

增加

国家统计局人口与就业统计司、 人力资源和社会

保障部从 ２００１年开始在 《中国劳动统计年鉴》 上公布

每年全国城镇平均周工作小时数， 图 ４展示了 ２００１年
至 ２０１９年全国城镇平均周工作小时数的变化趋势。

从图 ４可知， 尽管中国 《劳动法》 第 ３６ 条、 第

３７条规定 “劳动者每日工作时间不超过 ８ 小时、 平

均每周工作时间不超过 ４４ 小时”， 但由于中国 ２１ 世

纪以来经济快速增长导致的实际生产与服务需要， 以

及 《劳动法》 第 ４１、 ４２、 ４３ 条规定允许用人单位适

当延长劳动者工作时间①， 从实际情况看， ２００１—
２０１９年我国城镇居民平均周工作时间不但都超过了

周 ４０小时的标准工时， 甚至高于周 ４４小时的工时限

制。 且从趋势上看， 进入 ２１ 世纪后城镇居民平均劳

动时间波动上升， ２００１ 年平均周劳动时间为 ４４􀆰 ９ 小

时， ２０１９年已达到 ４６􀆰 ８ 小时。 其中， 男性城镇居民

劳动时间相对女性更长。 这个现象反映了我国城镇居

民 ２１世纪来劳动者闲暇正波动减少的趋势， 城镇居

民整体上 “变得更忙了”。
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图 ４　 ２００１—２０１９ 中国城镇居民平均周工作时间变化趋势

　 　 数据来源： 历年 《中国劳动统计年鉴》。

（二） 工作时间的二维分解： 中国城镇各行业平

均工作时间与城镇就业结构变化趋势

在明确 ２１世纪以来中国城镇居民平均工作时间

波动增加的事实基础上， 下面从结构上分解其变化的

成因。 显然， 由于某地区劳动者分别从事不同行业工

作， 一方面， 由于工作内容和方式的巨大差异， 不同

行业所需劳动时间横向差别较大， 例如批发与零售

４８

① 中国 《劳动法》 第 ４１、 ４２、 ４３条规定： “用人单位由于生产经营需要， 经与工会和劳动者协商后可以延长工作时间， 一般每日不得超过一小

时； 因特殊原因需要延长工作时间的， 在保障劳动者身体健康的条件下延长工作时间每日不得超过三小时， 但是每月不得超过三十六小时

（即周不得超过 ９小时）。”
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业、 居民服务业、 住宿与餐饮业等服务业需要长时间

服务市场客户， 工作时间较长， 而农业、 金融业、 教

育业等受生产条件与行业规则的限制， 工作时间较

短。 且随时间变化与行业技术进步， 各行业所需要的

平均劳动时间也会发生纵向变化。 另一方面， 各地区

劳动者就业结构也会随本地经济增长与产业结构升级

而发生变化 （即从事不同行业的人数比重发生变

化）， 这意味着某地区就业结构的变化和各行业平均

工作时间的变化两个维度共同决定了当地总体平均劳

动时间的变化。
表 １展示了人口与就业统计司、 人力资源和社会

保障部公布的 ２００１—２０１９年中国城镇 １９ 个行业的周

平均工作时间的变化趋势和 １９ 年的均值。 可见， 除

了个别行业 （例如农林牧渔业） 在考察期内平均工

作时间显著下降以外， 我国大多数行业的平均工作时

间都出现了不同程度的增加。

表 １ ２００１—２０１９ 年中国城镇各行业周平均工作时间 单位： 小时

年份 ／
行业

农林

牧渔
采矿业制造业

电热

燃水

生产

供应

建筑业
批发

零售

交通

运输、
仓储

邮政

住宿

餐饮

信息

传输 ／
软件与

信息

技术

服务

金融业房地产

租赁与

商务

服务

科学

研究

与技术

服务

水利

环境

与公共

设施

管理

居民

服务、
修理

教育

卫生

与社会

工作

文化

体育

与娱乐

公管

社保

与社会

组织

２００１ ４３􀆰 ２ ４４􀆰 ８ ４４􀆰 ７ ４１􀆰 ６ ４６􀆰 ５ ４９􀆰 ５ ４５􀆰 １ Ｎ ／ Ａ Ｎ ／ Ａ ４１􀆰 １ ４１􀆰 ８ Ｎ ／ Ａ ４２􀆰 ３ Ｎ ／ Ａ ４７􀆰 ２ ４１􀆰 ２ ４２􀆰 ０ Ｎ ／ Ａ ４０􀆰 ９

２００２ ４３􀆰 ０ ４４􀆰 ４ ４６􀆰 ０ ４２􀆰 １ ４８􀆰 ４ ４９􀆰 ４ ４６􀆰 ０ ４９􀆰 ８ ４３􀆰 ０ ４０􀆰 ９ ４２􀆰 ０ ４５􀆰 ９ ４１􀆰 ４ ４２􀆰 １ ４７􀆰 ６ ４１􀆰 １ ４２􀆰 ３ ４２􀆰 ８ ４０􀆰 ８

２００３ ４４􀆰 １ ４４􀆰 １ ４６􀆰 ４ ４２􀆰 ２ ４８􀆰 ４ ４９􀆰 ２ ４６􀆰 １ ５０􀆰 １ ４３􀆰 １ ４１􀆰 １ ４２􀆰 ２ ４６􀆰 ３ ４２􀆰 ２ ４１􀆰 ６ ４７􀆰 ５ ４１􀆰 ０ ４２􀆰 ０ ４３􀆰 ２ ４０􀆰 ９

２００４ ４２􀆰 ９ ４５􀆰 ４ ４６􀆰 ９ ４２􀆰 ４ ４８􀆰 ０ ５０􀆰 １ ４６􀆰 ５ ４９􀆰 １ ４３􀆰 ６ ４１􀆰 ７ ４２􀆰 ４ ４５􀆰 ２ ４２􀆰 ２ ４２􀆰 ２ ４７􀆰 ０ ４１􀆰 １ ４３􀆰 ０ ４４􀆰 １ ４１􀆰 １

２００５ ４２􀆰 ９ ４７􀆰 ５ ５１􀆰 １ ４３􀆰 ４ ５１􀆰 ６ ５２􀆰 ５ ４９􀆰 ９ ５３􀆰 ９ ４５􀆰 ６ ４２􀆰 ４ ４５􀆰 ８ ４５􀆰 ８ ４２􀆰 ７ ４５􀆰 ３ ５２􀆰 ３ ４２􀆰 ３ ４４􀆰 ６ ４６􀆰 ３ ４２􀆰 ２

２００６ ４１􀆰 ９ ４７􀆰 ８ ５０􀆰 ４ ４３􀆰 ５ ５１􀆰 ３ ５２􀆰 ５ ５０􀆰 ０ ５４􀆰 ４ ４６􀆰 ３ ４２􀆰 ６ ４５􀆰 ８ ４６􀆰 ４ ４２􀆰 ５ ４４􀆰 ３ ５２􀆰 １ ４２􀆰 ４ ４５􀆰 ３ ４６􀆰 ８ ４２􀆰 ０

２００７ ３８􀆰 ２ ４６􀆰 １ ４９􀆰 ４ ４３􀆰 ２ ４９􀆰 ７ ５０􀆰 ９ ４９􀆰 １ ５２􀆰 １ ４５􀆰 １ ４２􀆰 ４ ４５􀆰 ７ ４５􀆰 ０ ４２􀆰 ２ ４４􀆰 ４ ５０􀆰 ２ ４１􀆰 ７ ４４􀆰 ２ ４５􀆰 ２ ４１􀆰 ８

２００８ ３７􀆰 ６ ４５􀆰 ２ ４７􀆰 ９ ４３􀆰 ０ ４８􀆰 ２ ４９􀆰 ６ ４８􀆰 １ ５０􀆰 ７ ４５􀆰 ４ ４２􀆰 ３ ４４􀆰 ９ ４４􀆰 ５ ４２􀆰 ３ ４３􀆰 ７ ４９􀆰 ０ ４１􀆰 ５ ４４􀆰 １ ４５􀆰 ４ ４１􀆰 ５

２００９ ３７􀆰 ６ ４６􀆰 １ ４８􀆰 ５ ４２􀆰 ６ ４８􀆰 ４ ４９􀆰 ６ ４７􀆰 ８ ５０􀆰 １ ４４􀆰 １ ４１􀆰 ９ ４５􀆰 ４ ４４􀆰 ７ ４２􀆰 ６ ４３􀆰 ９ ４８􀆰 ８ ４１􀆰 ４ ４３􀆰 ８ ４６􀆰 １ ４１􀆰 ３

２０１０ ４１􀆰 ５ ４６􀆰 ４ ４９􀆰 ０ ４３􀆰 ３ ５０􀆰 ２ ５０􀆰 ３ ４８􀆰 ８ ５１􀆰 ４ ４４􀆰 ２ ４２􀆰 ４ ４５􀆰 ８ ４５􀆰 １ ４２􀆰 ３ ４４􀆰 ９ ５０􀆰 ４ ４１􀆰 ９ ４３􀆰 ９ ４５􀆰 ８ ４２􀆰 １

２０１１ ３７􀆰 ９ ４７􀆰 ３ ４８􀆰 １ ４３􀆰 ２ ４８􀆰 ８ ４９􀆰 ８ ４８􀆰 ２ ５１􀆰 ５ ４９􀆰 １ ４４􀆰 ４ ４５􀆰 ５ ４５􀆰 ７ ４２􀆰 ８ ４４􀆰 ５ ４９􀆰 ５ ４２􀆰 ６ ４４􀆰 ０ ４４􀆰 ８ ４２􀆰 ０

２０１２ ３８􀆰 ２ ４５􀆰 ７ ４８􀆰 ２ ４３􀆰 ３ ４９􀆰 ４ ５０􀆰 ２ ４８􀆰 ８ ５１􀆰 ４ ４７􀆰 ８ ４３􀆰 ２ ４５􀆰 ９ ４６􀆰 ２ ４３􀆰 ４ ４３􀆰 ８ ４９􀆰 １ ４２􀆰 ５ ４４􀆰 １ ４５􀆰 ６ ４１􀆰 ８

２０１３ ３７􀆰 ６ ４５􀆰 ２ ４８􀆰 ９ ４３􀆰 ５ ４９􀆰 ７ ５０􀆰 ５ ４９􀆰 ０ ５１􀆰 ４ ４７􀆰 ５ ４３􀆰 ５ ４５􀆰 ９ ４５􀆰 ６ ４３􀆰 ９ ４５􀆰 １ ４９􀆰 ９ ４２􀆰 ５ ４４􀆰 ３ ４５􀆰 ７ ４１􀆰 ８

２０１４ ３７􀆰 ４ ４６􀆰 ０ ４８􀆰 ７ ４３􀆰 ７ ４９􀆰 ６ ５０􀆰 ５ ４８􀆰 ２ ５１􀆰 ６ ４７􀆰 ６ ４２􀆰 ９ ４６􀆰 ０ ４５􀆰 １ ４２􀆰 ４ ４４􀆰 ８ ５０􀆰 ０ ４２􀆰 ４ ４４􀆰 １ ４６􀆰 ０ ４１􀆰 ９

２０１５ ３９􀆰 １ ４５􀆰 ５ ４７􀆰 １ ４２􀆰 ９ ４７􀆰 ３ ４８􀆰 ３ ４６􀆰 ９ ４９􀆰 ９ ４２􀆰 ７ ４２􀆰 １ ４５􀆰 １ ４４􀆰 ２ ４１􀆰 ８ ４３􀆰 ９ ４６􀆰 ８ ４１􀆰 ２ ４３􀆰 ４ ４４􀆰 ７ ４１􀆰 ５

２０１６ ３９􀆰 ４ ４５􀆰 ５ ４７􀆰 ７ ４３􀆰 １ ４８􀆰 １ ４８􀆰 ９ ４７􀆰 ７ ５０􀆰 ５ ４３􀆰 ４ ４２􀆰 ７ ４５􀆰 ７ ４４􀆰 ９ ４２􀆰 ８ ４５􀆰 ３ ４７􀆰 ６ ４１􀆰 ８ ４４􀆰 １ ４５􀆰 ４ ４１􀆰 ８

２０１７ ３９􀆰 ３ ４６􀆰 ４ ４８􀆰 ０ ４３􀆰 ２ ４８􀆰 ２ ４８􀆰 ９ ４８􀆰 １ ５０􀆰 ８ ４３􀆰 ３ ４２􀆰 ３ ４５􀆰 ４ ４４􀆰 ７ ４２􀆰 ６ ４５􀆰 ０ ４７􀆰 ７ ４１􀆰 ８ ４３􀆰 ９ ４５􀆰 ５ ４１􀆰 ９

２０１８ ３９􀆰 ７ ４６􀆰 ５ ４８􀆰 ３ ４３􀆰 ５ ４８􀆰 ３ ４９􀆰 ２ ４８􀆰 ４ ５１􀆰 ３ ４３􀆰 ８ ４２􀆰 ５ ４６􀆰 １ ４５􀆰 ０ ４２􀆰 ８ ４５􀆰 １ ４８􀆰 １ ４２􀆰 ０ ４４􀆰 ３ ４５􀆰 ５ ４２􀆰 １

２０１９ ３９􀆰 ０ ４７􀆰 ９ ４８􀆰 ９ ４４􀆰 ３ ４８􀆰 ９ ４９􀆰 ７ ４９􀆰 １ ５１􀆰 ９ ４４􀆰 ２ ４２􀆰 ８ ４６􀆰 ２ ４５􀆰 ２ ４３􀆰 ５ ４５􀆰 ４ ４８􀆰 ９ ４２􀆰 １ ４４􀆰 ６ ４５􀆰 ３ ４２􀆰 ６

均值 ４０􀆰 ０ ４６􀆰 ０ ４８􀆰 １ ４３􀆰 １ ４８􀆰 ９ ５０􀆰 ０ ４８􀆰 ０ ５１􀆰 ２ ４５􀆰 ０ ４２􀆰 ４ ４４􀆰 ９ ４５􀆰 ３ ４２􀆰 ６ ４４􀆰 ２ ４８􀆰 ９ ４１􀆰 ８ ４３􀆰 ８ ４５􀆰 ２ ４１􀆰 ７

　 　 数据来源： 历年 《中国劳动统计年鉴》。

　 　 表 ２则展示了 ２００３—２０１９ 年我国城镇各行业就

业结构的变化。 可以看到， ２１ 世纪后就业人数占比

显著下降的行业包括农林牧渔业、 采矿业、 制造业

（近 ５年明显下降）、 文化体育与娱乐业； 就业占比

明显上升的行业包括建筑业、 信息传输 ／软件与信息

技术服务业、 金融业、 房地产业、 租赁与商务服务业

及教育业 （２０１３年开始明显上升）， 其余行业变化趋

势不明显。 这反映了我国产业结构升级给就业结构带

来的影响。

５８
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表 ２ ２００３—２０１９ 年中国城镇各行业就业人数占比 （％）

年份 ／
行业

农林

牧渔
采矿业制造业

电热

燃水

生产

供应

建筑业
批发

零售

交通

运输、
仓储

邮政

住宿

餐饮

信息

传输 ／
软件与
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　 　 数据来源： 依据历年 《中国劳动统计年鉴》 数据计算得到。

　 　 综上， 通过整理相关统计数据可以发现， ２１ 世

纪以来随我国经济与产业的高速发展， 城镇各行业工

作时间的普遍增加与城镇就业结构的变化共同导致了

中国城镇居民平均工作时间波动增加。 可以预见， 未

来随制造业就业比重继续下降， 同时以教育业、 公共

管理、 金融业等为代表的工作时间较短的第三产业行

业就业比重的上升， 中国城镇平均工作时间的增长速

度有望得到相对下降， 甚至出现绝对值的下降。
（三） 中国不同区域城镇居民平均工作时间变化

情况

由于中国不同区域与省份产业与就业结构变化并

非同步， 不同区域与省份城镇平均工作时间水平与变

化也存在显著差异。 我们基于 《中国劳动统计年鉴》
每年公布的全国各行业周工作时间为基础， 并以各年

各省份各行业就业人数占比为权重， 加权加总得到各

省份各年城镇居民平均工作时间。 图 ５与图 ６给出了

２００３—２０１９年东部 １１省份、 中部 ８省份， 西部 １２省
份城镇居民周平均工作时间的变化趋势以及各省份

１７年平均值的排位。 其中： 东部 １１ 省份包含浙江、

福建、 上海、 天津、 广东、 江苏、 河北、 山东、 北

京、 辽宁、 海南； 中部 ８ 省份为山西、 吉林、 黑龙

江、 安徽、 江西、 河南、 湖北、 湖南； 其余为西部

省份。
结合图 ５、 图 ６的信息可以清楚看到， 无论是东

部或是中西部， 其城镇居民平均工作时间的随时间纵

向波动趋势与全国十分一致， 但从工作时间的绝对水

平来看， 东部省份 （海南除外） ＞中部省份＞西部省

份这一现象非常明显。 从 １７ 年平均来看， 浙江、 福

建、 上海、 天津、 广东、 江苏、 重庆、 山东、 北京、
湖北这 １０个省份周平均工作时间超过 ４６小时， 是中

国城镇工作者工作时间最长的省份， 且大多为东部省

份， 仅有重庆为西部省份、 湖北为中部省份。 而工作

时间最短的 ６个省份按由短到长依次为西藏、 新疆、
黑龙江、 内蒙古、 海南、 宁夏， 其周总体工作时间均

低于 ４５小时， 且仅有海南为东部省份。 这也体现了

东部省份经济增长与产业与就业结构调整速度比中西

部更快， 企业生产服务任务更重， 对劳动者工作时间

要求更高。
６８
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图 ５　 ２００３—２０１９ 年中国东中西部省份城镇居民平均工作时间均值 （小时） 变化趋势

　 　 数据来源： 依据历年 《中国劳动统计年鉴》 数据计算得到。
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图 ６　 ２００３—２０１９ 年中国各省份城镇居民工作时间 （小时） 对比 （１７ 年均值）
　 　 数据来源： 依据历年 《中国劳动统计年鉴》 数据计算得到。

　 　 综上所述， ２１世纪以来中国城镇各产业工作时间

的变化以及就业结构的变化导致了我国整体城镇居民

工作时间的波动， 而各省份产业与就业结构发展速度

的差异性直接导致了劳动者工作时间产生了省份间横

向差异。 这就给了关于各省份工作时间 （或说闲暇）
与消费关系的实证研究一个很好的自变量变化范围。

五、 实证研究

下文将利用中国 ３１省份 ２００３—２０１９ 年省级面板

数据， 在控制其他影响消费变量的前提下， 详细考察

各省份城镇平均工作时间、 人均可支配收入与居民消

费水平及结构的关系。
如本文理论模型所述， 近年中国城镇居民平均工

作时间的外生增加对消费的影响可能包含直接与间接

两种方式。 直接影响是工作时间增加或者说闲暇减少

导致居民可支配的消费时间下降， 可能导致消费下

降； 间接影响则是通过收入中介渠道， 即工作时间增

加可能导致收入增加， 而收入增加对消费产生正向收

入效应。 因此， 采用部分中介效应模型是较为合适的

实证思路。
（一） 工作时间与人均消费支出

Ｂａｒｏｎ和 Ｋｅｎｎｙ （１９８６） ［４５］最早提出了逐步回归

法来检验中介效应。 其基本步骤包括： （１） Ｙ ＝ ｃＸ＋
ε１； （２） Ｍ ＝ ａＸ＋ε２； （３） Ｙ＝ ｃ′Ｘ＋ｂＭ＋ε３。 首先， 以

关键解释变量 Ｘ 对被解释变量 Ｙ 进行回归， 若回归

系数 ｃ 显著， 说明存在主效应， 但回归系数 ｃ 显著与

否并不是判断中介效应是否存在的前提。 例如， 若存

在两个以上方向相反的中介渠道， 或是存在方向相反

７８



·理论经济· 　 ２０２２年第 ４期

的直接作用与中介渠道， 则也有可能导致主效应并

不能被观测到 （Ｓｈｒｏｕｔ 和 Ｂｏｌｇｅｒ， ２００２［４６］； Ｐｒｅａｃｈｅｒ
和 Ｈａｙｅｓ， ２００８［４７］）。 其次， 将关键解释变量 Ｘ 对中

介变量 Ｍ 进行回归， 若回归系数 ａ 显著， 说明关键

解释变量对中介变量有影响。 最后， 将关键解释变量

Ｘ 和中介变量 Ｍ 同时对被解释变量进行回归， 若中

介变量 Ｍ 的回归系数 ｂ 显著， 且满足上述两个条件，
则证明存在中介效应。 此外， 进一步观察 Ｘ 的回归

系数 ｃ′， 若 ｃ′显著说明该中介是部分中介 （即 Ｘ 除

了通过 Ｍ 外， 自身还基于其他机制直接影响被解释

变量）， 若不显著说明是完全中介。 基于此思路， 显

然本研究的被解释变量是城镇居民人均消费， 关键解

释变量是工作时间， 中介变量是人均收入 （即 “工
作时间—收入—消费” 渠道， 另外工作时间变化除

了通过影响收入以外还同时导致居民消费时间降低直

接负向影响消费）。 鉴于此， 给出三阶段的部分中介

效应验证模型如下 （ｃｏｎｓ 为常数）。
主效应：

人均消费ｉｔ ＝ ｃｏｎｓ＋ｃ 工作时间ｉｔ＋βｉ∑ Ｃ ｉｔ＋Ｔ＋Ｉ＋εｉｔ

（１）

解释变量对中介变量：

人均收入ｉｔ ＝ ｃｏｎｓ＋ａ 工作时间ｉｔ＋βｉ∑ Ｃ ｉｔ＋Ｔ＋Ｉ＋εｉｔ

（２）
中介效应：

人均消费ｉｔ ＝ ｃｏｎｓ＋ｃ′工作时间ｉｔ＋ｂ 人均收入ｉｔ

＋βｉ∑ Ｃ ｉｔ＋Ｔ＋Ｉ＋εｉｔ （３）

其中， 工作时间ｉｔ ＝∑
１９

ｒ ＝ １
Ｔｔｒβｉｔｒ （４）

其中， 被解释变量人均消费ｉｔ为各省份 ２００３—２０１９ 年

城镇居民人均消费支出 （元 ／年） 的对数。 关键解释

变量工作时间ｉｔ为各省份各年城镇居民平均工作时间，
是将各年各行业平均工作时间以当地当年各行业工作

人数占比为权重加权得到， 其具体含义见式 （４），
其中 Ｔｔｒ为 《中国劳动统计年鉴》 公布的中国各年城

镇各行业平均工作时间， 权数 βｉｔｒ则表示各省份各年

城镇各行业就业人数占比。 人均收入ｉｔ则是各省份各

年城镇居民人均可支配收入对数。 Ｃ ｉｔ为根据以往文

献采纳的其他控制变量集合， 详见表 １。 Ｔ 与 Ｉ 分别

是时间固定效应与地区固定效应。 表 ３与表 ４简述了

模型变量的含义、 数据来源与描述性统计特征。 表 ５
分别给出了中介效应模型三阶段的 ＯＬＳ 回归结果

（各阶段模型的第一列）。
表 ３ 模型变量描述与说明简表

变量中文名称 变量描述 数据来源

被解释变量 人均消费 各省份各年城镇居民人均消费支出 （元 ／年） 的对数 国家统计局

关键自变量 工作时间 各省份各年城镇居民周平均工作时间 （小时 ／周） 根据 （中国劳动统计年鉴） 数据计算

控制变量

人均收入 各省份各年城镇人均可支配收入 （元 ／年）， 对数形式 国家统计局

老人比重 各省份各年老年人口抚养比， 百分点 国家统计局

儿童比重 各省份各年少年儿童人口抚养比， 百分点 国家统计局

教育水平 各省份各年抽样调查大专以上学历人口比重， 百分点 国家统计局

性别结构 各省份各年人口性别结构， 男性 ／女性×１００ 国家统计局

房价收入比 城镇房价收入比， 城镇住宅商品房价格×８０ ／城镇居民人均可支配收入×２ 国家统计局

经济开放度 经济开放度， 各省份各年货物贸易总额 ／ ＧＤＰ， 百分点 国家统计局

物价水平 各省份各年定基消费物价指数 （２０００＝ １００） 国家统计局

表 ４ 各变量描述性统计特征

变量名 样本数 均值 标准差 最小值 最大值

人均消费 ５２７ ９􀆰 ４９３ ０􀆰 ５０４ ８􀆰 ５００ １０􀆰 ７３５

工作时间 ５２７ ４５􀆰 ５９５ １􀆰 １０１ ４２􀆰 ７９９ ４８􀆰 ４８７

人均收入 ５２７ ９􀆰 ８５２ ０􀆰 ５５０ ８􀆰 ７８４ １１􀆰 ２１０

老人比重 ５２７ １３􀆰 １１１ ３􀆰 ０７５ ６􀆰 ７００ ２３􀆰 ８００

８８
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续前表

变量名 样本数 均值 标准差 最小值 最大值

儿童比重 ５２７ ２４􀆰 １５４ ７􀆰 ０１８ ９􀆰 ６００ ４４􀆰 ７００

教育水平 ５２７ １０􀆰 ７０２ ７􀆰 ０８２ ０􀆰 ８２０ ５０􀆰 ４９０

性别结构 ５２７ １０４􀆰 ２３１ ３􀆰 ８７５ ９２􀆰 ２５０ １２３􀆰 １７０

房价收入比 ５２７ ９􀆰 １２７ ２􀆰 ９８６ ４􀆰 ７５４ ２３􀆰 ５９７

经济开放度 ５２７ ３１􀆰 ２５９ ３７􀆰 １９０ １􀆰 ２７８ １７１􀆰 １２∗

物价水平 ５２７ １２９􀆰 ４７４ １８􀆰 ３１４ ９８􀆰 １０６ １８７􀆰 ０６３

表 ５ 工作时间与人均消费支出的中介效应回归 （ＯＬＳ 与工具变量回归）

变量

主效应 工作时间→人均收入 中介效应

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＯＬＳ ＩＶ回归 ＯＬＳ ＩＶ回归 ＯＬＳ ＩＶ回归

人均消费 人均消费 人均收入 人均收入 人均消费 人均消费

工作时间
０􀆰 ００３
（０􀆰 ０１１）

０􀆰 ００７
（０􀆰 ０２１）

０􀆰 ０２０∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０８２∗∗∗

（０􀆰 ０１８）
－０􀆰 ０１８∗∗

（０􀆰 ００８）
－０􀆰 ０８２∗∗∗

（０􀆰 ０２１）

人均收入
１􀆰 ０５４∗∗∗

（０􀆰 ０６１）
１􀆰 ０４３∗∗∗

（０􀆰 ０６１）

老人比重
０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ００２
（０􀆰 ００１）

－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００３）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ００２）

０􀆰 ０１０∗∗∗

（０􀆰 ００２）

房价收入比
－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００３）

－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００３）

０􀆰 ００６∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ００２）

教育水平
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００９∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００３∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００２）

儿童比重
０􀆰 ００４∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００２∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ００１）

０􀆰 ００２∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）

性别结构
－０􀆰 ００２∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００２∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ００１）

０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００１）

经济开放度
０􀆰 ００１∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００１∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００１∗∗

（０􀆰 ０００）

物价水平
０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００２∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００２∗∗∗

（０􀆰 ００１）

常数项
７􀆰 ９３４∗∗∗

（０􀆰 ５２１）
８􀆰 １９７∗∗∗

（０􀆰 ９６９）
７􀆰 ９４９∗∗∗

（０􀆰 ３１４）
５􀆰 ８８３∗∗∗

（０􀆰 ８０３）
－０􀆰 ４５８
（０􀆰 ６３４）

２􀆰 ２１３∗∗∗

（０􀆰 ５４１）

时间固定 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区固定 ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ

Ｃ－Ｄ－Ｗ Ｆ统计量 ８３􀆰 ６９５ ７１􀆰 ００９ ６３􀆰 ６４０

Ｋ－Ｐ－Ｗ Ｆ统计量 ８２􀆰 ８０４ ５６􀆰 ６７６ ５８􀆰 ８９０

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ１０％ ＩＶ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８

样本数 ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６８１ ０􀆰 ５５６ ０􀆰 ４２４ ０􀆰 ６７３ ０􀆰 ７９１ ０􀆰 ６７６

　 　 从表 ５ 中介效应模型三个步骤 （ＯＬＳ 方法） 可

以清晰地看到， 工作时间—收入—消费的中介渠道显

著。 具体而言， 平均工作时间的增加显著正向提升了

当地居民的人均收入。 同时， 在人均收入与工作时间

９８
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都进入模型， 人均收入系数显著为正的前提下， 工作

时间系数仍然显著为负， 证明是部分中介效应， 即工

作时间还通过其他原因 （例如本文提出的通过降低居

民可支配消费时间） 来负向影响了人均消费支出。 这

充分显示了近年中国城镇平均工作时间增加对消费的

两面性影响。 而正由于工作时间的增加对消费的影响

存在不同方向的直接与间接影响， 导致主效应并未被

观测到， 这并不能否认中介效应的存在 （ Ｓｈｒｏｕｔ 和
Ｂｏｌｇｅｒ， ２００２［４６］； Ｐｒｅａｃｈｅｒ 和 Ｈａｙｅｓ， ２００８［４７］ ）。 具

体数值上， 由于第二步 “工作时间→人均收入” 模

型中工作时间对收入的系数显著， 第三步 “中介效

应模型” 中收入对消费的影响也显著， 且通过了证

明式 （２）、 式 （３） 中 ａｂ≠０ 的 Ｓｏｂｅｌ 检验 （表中略

过）， 因此我们仍然可以依据表 ５ 模型 （３） 与模型

（５） 计算出工作时间对消费的总效果为 “ ０􀆰 ０２ ×
１􀆰 ０５４－０􀆰 ０１８ ＝ ０􀆰 ００３”， 与列 （１） 的总效应相同，
可见工作时间对消费两个相反方向的影响幅度非常接

近， 工作时间变化对人均消费额的总体效应并不

显著。
（二） 稳健性检验： 工具变量回归

考虑到作为被解释变量的人均消费以及关键解释

变量的平均工作时间有可能互为因果， 即工作时间可

能影响消费， 但消费水平也影响居民工作时间配置，
可能存在内生性问题， 利用普通 ＯＬＳ 方法回归 （即
使用固定效应模型） 可能使得估计量有偏， 因此考

虑使用工具变量方法进行两阶段最小二乘回归。 鉴于

本文构造的各省份平均工作时间相当程度上反映的是

各行业工作时间的变化， 以及各省份产业结构与就业

结构升级的趋势， 因此我们构造工具变量各省份

“经济地理偏离度” Ｇｅｏｇｒａｉ。 其计算方法为： Ｇｅｏｇｒａｉ ＝

ｌｎ（Ｄｉｓｉ）×ｌｎ（Ｅｌｅｖａｔｉｏｎｉ） ， 其中 Ｄｉｓ 是各省份省会城市

至香港、 天津港、 上海港这 ３个港口的直线距离最近

值 （公里， 数据来自百度地图测距）。 由于中国经济

发展与产业升级受改革与对外开放影响很大， 产业与

就业结构的升级从地理特征上来看是从沿海先开始发

散至内地， 尤其是从天津港、 上海港、 香港这三个南

北开放大枢纽， 各省份省会离其的最近距离便影响了

当地产业与就业结构从而影响平均工作时间。 而 Ｅｌｅ⁃
ｖａｔｉｏｎ 则为各省份省会城市海拔高度 （米， 数据搜集

自网络①）， 海拔高度影响了当地居民生活与就业的

时间特点， 就中国实际情况而言， 海拔越高， 越不适

宜长时间工作或发展需要长时间工作的产业， 从而影

响当地平均工作时间。 从前文图 ６ “２００３—２０１９年中

国各省份城镇居民工作时间对比” 及散点图 （２０１９
年） 便可看出距主要港口最近距离与海拔两者 （以
及二者构造的 “经济地理偏离度” ） 对当地工作时

间的较强负相关关系。 且理论上两个地理变量构造

成的工具变量 “经济地理偏离度” 并不直接影响居

民消费， 而是通过影响当地工作时间间接影响

消费。
我们以外生变量 “经济地理偏离度” 作为工具

变量进行了两阶段最小二乘回归， 中介效应各阶段模

型的工具变量回归第二阶段结果见表 ５ 的 （ ２）、
（４）、 （６） 列 （注， 由于工具变量是地理变量， 不随

时间变化而变化， 回归中不能控制地区固定效应）。
Ｋ－Ｐ－Ｗａｌｄ及 Ｃ－Ｄ－Ｗａｌｄ 两个 Ｆ统计量均远大于 １０％
水平的 Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ ｗｅａｋ ＩＤ ｔｅｓｔ 临界值， 可见本文构

造的 “经济地理偏离度” 是工作时间的强工具变量。
使用工具变量回归后， 发现各阶段模型的关键变量显

著性与 ＯＬＳ回归十分一致， 结论是较为稳健的。
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图 ７　 ２０１９ 年中国各省份省会至香港 ／上海港 ／天津港距离 （左图）、 海拔 （中图）、 经济地理偏离度 （右图） 与平均工作时间

０９
① 资料来源： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｓｏｈｕ􀆰 ｃｏｍ ／ ａ ／ ３８４０９９８６７＿１２００４７３４７。
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（三） 工作时间与人均消费率

上文分析是基于工作时间对人均消费支出绝对值

的影响， 发现城镇居民工作时间的增加一方面通过增

加收入间接增加了居民人均消费， 但另一方面也直接

降低了消费， 总体效果并不显著。 本文还使用消费相

对值———城镇居民人均消费率 （百分点）， 即城镇居

民人均消费支出 ／城镇居民人均可支配收入×１００ 作为

被解释变量进行考察。 工作时间对于消费率的影响可

能比对绝对值的消费额的影响更有意义。 将被解释变

量换为城镇居民消费率， 其余控制变量不变， ＯＬＳ 与

工具变量 ２ＳＬＳ的回归结果如表 ６所示。

表 ６ 工作时间与人均消费率的中介效应回归 （ＯＬＳ 与工具变量回归）

变量

主效应 工作时间→人均收入 中介效应

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＯＬＳ ＩＶ ＯＬＳ ＩＶ ＯＬＳ ＩＶ

人均消费率 人均消费率 人均收入 人均收入 人均消费率 人均消费率

工作时间
－１􀆰 ０６７∗∗

（０􀆰 ５２１）
－５􀆰 ９１３∗∗∗

（１􀆰 １４０）
０􀆰 ０２０∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０８２∗∗∗

（０􀆰 ０１８）
－１􀆰 １６６∗∗

（０􀆰 ５２８）
－６􀆰 ２７９∗∗∗

（１􀆰 ４４７）

人均收入
４􀆰 ５９４
（３􀆰 ８５６）

４􀆰 ２９６
（４􀆰 ２５９）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区固定 ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ

Ｃ－Ｄ－Ｗ Ｆ统计量 ８３􀆰 ６９５ ７１􀆰 ００９ ６３􀆰 ６４０

Ｋ－Ｐ－Ｗ Ｆ统计量 ８２􀆰 ８０４ ５６􀆰 ６７６ ５８􀆰 ８９０

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ １０％ ＩＶ １６􀆰 ３８０ １６􀆰 ３８０ １６􀆰 ３８

样本数 ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３１４ ０􀆰 ４７９ ０􀆰 ４２４ ０􀆰 ６７３ ０􀆰 ３５１ ０􀆰 ４５９

　 　 从表 ６ 的回归结果来看， 无论 ＯＬＳ 或是工具变

量回归， 工作时间增加对消费率的总体效果都显著为

负， 其中包含了两个方向： 首先， 工作时间增加通过

降低闲暇或者说可消费时间直接降低消费率， 例如从

模型 （５） 的结果来看， 工作时间上升 １ 个单位， 人

均消费率显著下降 １􀆰 １６６ 个单位。 其次， 从工作时

间 收入 消费渠道的中介效应来看， 工作时间增加显

著增加了当地居民人均收入， 但人均收入的增加并未

能显著增加当地居民的消费率。 该现象并不难理解，
与消费支出绝对值不同， 边际消费倾向并非一直随收

入增加递增， 到达一定程度后会不相关甚至递减。 而

工作时间仍然基于收入以外的其他原因 （例如降低可

支配消费时间） 直接显著负向影响居民消费率， 这使

得工作时间增加对于消费率的总效应同样显著为负。
综上， 中介效应模型说明了考察期内中国城镇居

民工作时间 收入 消费额 ／消费率的部分中介作用，
我们发现， 从消费额来看， 居民工作时间的普遍增加

一方面通过增加收入而增加了消费额， 另一方面由于

居民闲暇时间的减少直接降低消费额， 导致工作时间

增加对人均消费额的总体影响并不明显。 而从消费率

来看， 由于收入上升导致的消费率提升并不显著， 无

法抵消闲暇时间下降导致的消费率降低， 导致近年工

作时间增加显著拉低了中国城镇居民的人均消费率。
（四） 产品异质性

如理论部分所述， 工作时间的外生增加或者说闲

暇的外生减少对不同类型消费品的影响应有所差异，
其总效应具体取决于各类消费基于 “工作时间增加

使得闲暇减少所直接导致的消费下降”， 以及 “工作

时间增加导致收入增加从而间接引起的消费上升”
两者的合力。 下面依据国家统计局对城镇消费结构的

分类， 分别考察各省份 ２００３—２０１９ 年城镇居民平均

工作时间变化对于不同类型产品消费水平的影响。 对

应的被解释变量分别为城镇居民的： （１） 人均食品

烟酒消费支出对数 “食品消费”； （２） 人均衣着消费

支出对数 “服装消费”； （３） 人均居住消费支出对数

“居住消费”； （４） 人均生活用品及服务消费支出对

数 “生活用品”； （５） 人均交通通信消费支出对数

“交通通信”； （６） 人均教育文化娱乐消费支出对数

１９
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“文教娱乐”； （７） 人均医疗保健消费支出对数 “医
疗保健” （第八类 “其他消费” 未列入）。 原始数据

单位均为元 ／年， 数据来源为国家统计局。 基于工具

变量、 中介效应模型的分类回归结果如表 ７所示。 各

类消费模型的中介效应第二步工作时间对收入的回归

与前文表 ５、 表 ６的列 （４） 均相同， 不再单独列出。

表 ７ 工作时间与城镇居民不同种类消费支出水平 （工具变量回归）

模型 （１） （２） （３） （４） （５） （５） （７） （８）

被解释变量 食品消费 食品消费 服装消费 服装消费 居住消费 居住消费 交通通信 交通通信

类别 总效应 中介效应 总效应 中介效应 总效应 中介效应 总效应 中介效应

工作时间
－０􀆰 ０４３
（０􀆰 ０２６）

－０􀆰 １３２∗∗∗

（０􀆰 ０３０）
－０􀆰 １７０∗∗∗

（０􀆰 ０４１）
－０􀆰 ２７４∗∗∗

（０􀆰 ０５５）
０􀆰 ２２５∗∗∗

（０􀆰 ０３４）
０􀆰 １８５∗∗∗

（０􀆰 ０３７）
－０􀆰 ０１７
（０􀆰 ０４８）

－０􀆰 １６６∗∗∗

（０􀆰 ０５４）

人均收入
１􀆰 ０５０∗∗∗

（０􀆰 ０８９）
１􀆰 ２３０∗∗∗

（０􀆰 １６０）
０􀆰 ４７２∗∗∗

（０􀆰 １２８）
１􀆰 ７５０∗∗∗

（０􀆰 １４８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区固定 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ

Ｃ－Ｄ－Ｗ Ｆ统计量 ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４ ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４ ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４ ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４

Ｋ－Ｐ－Ｗ Ｆ统计量 ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９ ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９ ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９ ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ １０％ ＩＶ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８

样本数 ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６９５ ０􀆰 ７１７ ０􀆰 ５８３ ０􀆰 ５６２ ０􀆰 ７５３ ０􀆰 ７６１ ０􀆰 ６８９ ０􀆰 ７２５

模型 （９） （１０） （１１） （１２） （１３） （１４）

被解释变量 生活用品 生活用品 文教娱乐 文教娱乐 医疗保健 医疗保健

类别 总效应 中介效应 总效应 中介效应 总效应 中介效应

工作时间
０􀆰 １１７∗∗∗

（０􀆰 ０３６）
０􀆰 ０６２
（０􀆰 ０４４）

０􀆰 ０５１∗∗

（０􀆰 ０２５）
－０􀆰 １１８
（０􀆰 ０４７）

０􀆰 ０４６
（０􀆰 ０４０）

０􀆰 ０４７
（０􀆰 ０５１）

人均收入
０􀆰 ６５５∗∗∗

（０􀆰 １３８）
０􀆰 ６２１∗∗∗

（０􀆰 １３０）
－０􀆰 ０１３
（０􀆰 １４６）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区固定 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ

Ｃ－Ｄ－Ｗ Ｆ统计量 ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４ ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４ ８３􀆰 ７０ ６３􀆰 ６４

Ｋ－Ｐ－Ｗ Ｆ统计量 ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９ ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９ ８２􀆰 ８０ ５３􀆰 ８９

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ １０％ ＩＶ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８ １６􀆰 ３８

样本数 ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ７１８ ０􀆰 ７３２ ０􀆰 ６９１ ０􀆰 ７０６ ０􀆰 ７０３ ０􀆰 ７０３

　 　 从总效应来看， 考察期内工作时间增加造成了各

省份人均居住、 文教娱乐和生活用品三类消费支出的

显著增加。 其中生活用品与服务和文教娱乐消费的增

加都是基于工作时间增加导致的收入增加所间接引起

的消费上升幅度较大且较为显著， 而闲暇下降直接导

致的相应消费减少并不明显， 致使总效应显著为正。
而居住消费的增加则是一方面基于收入上升的间接推

动， 一方面闲暇减少也直接造成了居住消费的增加

（这是所有消费品中唯一工作时间增加直接显著造成

消费增加的）， 可能是由于工作时间较长的地区居民

住房支出 （例如租房支出） 更高的原因。
相反地， 考察期内工作时间增加造成了各省份

人均服装消费支出显著下降。 其原因是工作时间增

加导致闲暇下降所直接造成的服装消费减少幅度

（ －０􀆰 ２７４） 远高于收入增加间接带来的服装消费增

长 （０􀆰 ０８２×１􀆰 ２３０＝ ０􀆰 １０１）。 可见目前服装消费是属

２９
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于较为耗时的消费类型 （例如大量消费者愿意花费

大量时间去商场亲自挑选服装服饰）， 而工作时间的

增加使得这类消费被显著压缩。
考察期内工作时间增加对于其他 ３ 种消费， 包

括食品、 交通通信、 医疗保健的总效应并不显著，
要么是工作时间－收入－消费的间接正向效应与闲暇

减少导致的直接负向效应相互抵消 （食品、 交通通

信消费）， 要么是两个方向的影响均不显著 （医疗

保健消费）。
（五） 收入异质性

从本文理论模型中可以看到， 不同收入水平的劳

动者 （包括代表高收入劳动者的 “趋闲阶层” 以及

代表中低收入劳动者的 “打工者” ） 由于工资率与

非工资收入占比不同， 受到工作时间外生增加导致对

普通产品 Ｑ 的消费额变化可能有所差别。 鉴于此，
模型中加上人均可支配收入与工作时间的交叉项

“人均收入＿工作时间”， 用来考察人均可支配收入如

何影响工作时间对于人均消费支出的不同冲击程度。
考虑到工作时间本身会影响人均收入， 交叉项中的人

均收入取各省份 １７ 年平均值， 一方面排除时间趋势

的影响， 一方面消除共线性。 类似于以人均收入水平

对 ３１省份排序。 该模型的实证结果如表 ８ 所示 （使
用 “经济地理偏离度” “人均收入＿经济地理偏离度”
分别作为 “工作时间” 以及 “人均收入＿工作时间”
的工具变量）， 表中不同模型所取的控制变量数量有

所差异。

表 ８ 收入对工作时间与消费关系的调节效应 （工具变量回归）

模型 （１） （２） （３） （４） （５）

被解释变量 人均消费 人均消费 人均消费 人均消费 人均消费

工作时间
－０􀆰 ２６７∗∗∗

（０􀆰 ０４０）
－０􀆰 ２６９∗∗∗

（０􀆰 ０３２）
－０􀆰 ２６８∗∗∗

（０􀆰 ０３４）
－０􀆰 ２４８∗∗∗

（０􀆰 ０３８）
－０􀆰 ２２３∗∗∗

（０􀆰 ０３３）

人均收入＿工作时间
０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ０２１∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００１）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

地区固定 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ

Ｃ－Ｄ－Ｗ Ｆ统计量 ３０􀆰 ８５７ ４１􀆰 ０９６ ３２􀆰 ２００ ３７􀆰 ７３１ ３６􀆰 ３０８

Ｋ－Ｐ－Ｗ Ｆ统计量 ２５􀆰 ８１３ ３８􀆰 ０８９ ２７􀆰 ０９２ ２４􀆰 ６３２ ２１􀆰 ２９０

Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ １０％ ＩＶ ７􀆰 ０３ ７􀆰 ０３ ７􀆰 ０３ ７􀆰 ０３ ７􀆰 ０３

样本数 ５２７ ５２７ ５２７ ５２７ ５２７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ７７３ ０􀆰 ７７３ ０􀆰 ７７３ ０􀆰 ７７４ ０􀆰 ７７４

　 　 从回归结果可见， 加入 “收入＿时间” 交叉项

后， 人均可支配收入与工作时间交叉项符号显著为

正， 说明收入水平对消费具有显著调节作用， 即尽管

工作时间增加对消费起到了负向作用， 但人均可支配

收入水平越高， 工作时间增加对于消费的正向补偿效

应越大。 从数值上看， 根据列 （１） 可得∂人均消费 ／
∂工作时间 ＝ －０􀆰 ２６７＋０􀆰 ０２２×人均收入。 这在理论上

也可以理解， 如同本文图 ２及理论模型中所解释的一

样， 工作时间增加对消费的影响一方面是直接导致可

支配闲暇与消费时间下降， 从而直接导致消费降低，
但另一方面也会通过增加收入而提升消费。 由于高收

入人群单位时间工资率比普通劳动者更高， 其工作时

间外生增加将使得其收入的增加幅度明显高于普通人

群， 能支持更多消费。 同时高收入人群具有相对更高

的非工资收入比重， 本身闲暇就比相对倾向选择长时

间工作的低收入人群更高， 因此闲暇时间降低对高收

入人群消费的约束不明显。

六、 研究结论与政策建议

（一） 研究结论

综上， 本研究通过整理与分析中国 ２１ 世纪后城

镇居民工作时间与人均消费的面板数据， 利用理论模

型与实证研究方法考察了工作时间、 收入、 消费三者

之间的理论与实际关联。 得出的研究结论整理如下：
第一， ２００１—２０１９ 年中国整体城镇居民平均工

作时间呈现波动中上升的趋势。 城镇各行业工作时间

的普遍增加与城镇就业结构的变化是导致近年中国整

体城镇居民平均工作时间增加的主要原因。 而随第二

３９
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产业， 即主要是工作时间较长的制造业就业比重继续

下降， 同时以教育业、 公共管理、 金融业等为代表的

工作时间较短的第三产业行业就业比重的上升， 未来

城镇居民平均工作时间有可能出现下降。
第二， 利用 ２００３—２０１９年 ３１省份面板数据的实

证研究发现， 从消费支出绝对值来看， 近年城镇居民

平均工作时间增加， 一方面基于收入效应提高了当地

居民人均收入， 进而间接地正向促进人均消费支出，
另一方面则基于降低可支配消费时间等原因直接抑制

了人均消费， 两者的总效应并不显著。 但从消费支出

的相对量即人均消费率来看， 由于收入上升导致的消

费率提升并不显著， 无法抵消闲暇时间下降导致的消

费率降低， 导致近年工作时间增加显著拉低了中国城

镇居民的人均消费率。
第三， 从具体消费产品种类来看， 不同种类消费

均受工作时间的影响， 但程度存在差异。 考察期内工

作时间增加造成了各省份人均居住、 文教娱乐和生活

用品消费支出的显著增加、 人均服装消费支出显著下

降， 对食品、 交通通信、 医疗保健消费的总效应并不

显著。 另外， 人均收入对工作时间对于所有产品或服

务消费的负向影响都起到了调节作用， 人均可支配收

入水平越高， 工作时间增加对于消费的正向补偿作用

越大。
（二） 政策建议

第一， 正确认识 ２１ 世纪后城镇平均工作时间增

加对消费的双向作用。 在弹性工作制尚未普及的背景

下， 近年城镇居民平均工作时间的增加更多属于经济

增长与产业、 就业结构升级带来的外生变化， 其一方

面通过增加居民收入促进消费， 另一方面也降低了可

支配消费时间抑制了消费。 政府及相关部门既不能过

度强调工作时间对消费的促进作用而任由企业强制要

求劳动者过度加班， 同时也不能单纯为增加闲暇和消

费时间而强制企业实行更短的工作时间。
第二， 扩大居民消费应遵循 “增加单位时间收

入” 的原则。 本研究证明了收入对于工作时间影响

消费的程度具有显著调节效应， 因此就扩大内需而

言， 政府应明确 “有钱且有闲” 才是促进消费的最

正确途径， 虽然 “有闲” 可能造成工作时间下降和

收入下降， 但收入并非仅由工作时间决定， 二者并非

完全矛盾。 政府一方面应当设法 “在不减少闲暇的条

件下尽可能增加居民收入”， 例如在严格保障城镇劳

动者的休息权利， 禁止企业主要求劳动者进行违反

《劳动法》 的过长加班活动的同时， 以其他途径如降

低税负、 消费补贴、 低收入补贴等方法增加广大劳动

者收入； 另一方面则应设法 “在不减少居民收入的

前提下尽可能增加闲暇和可支配消费时间”， 例如鼓

励并监督企业完善并落实劳动者带薪年假制度， 在不

减少收入的前提下增加员工可自由支配劳动闲暇时

间。 同时积极尝试对法定节假日的天数及年内分布方

面进行合理创新以增加消费机会， 如进行节假日年内

分布结构调整 （例如避免长假过于集中在五一、 十

一， 导致的拥堵反而不利于扩大消费）。 另外， 在收

入与闲暇时间均已不能改变的前提下， 也可尝试通过

积极发展电子商务与手机 ／网络购物平台来降低城镇

居民消费需要的时间， 从而增加单位闲暇时间可产生

的消费机会。
第三， 尝试探索推广弹性工作时间制度。 本文理

论模型发现， 企业用工规则或社会经济结构的变化给

劳动者规定的工作时间无论低于或高于其最优化水

平， 均会带来不同类型消费者效用水平的被动下降。
应当允许劳动者根据自身情况弹性选择工作时间， 例

如允许打工族在适度范围内进行加班， 也允许趋闲阶

层在适度范围内减少工作时间以实现其效应最大化。
当前湖北宜昌、 湖北利川、 甘肃兰州与陇南、 浙江嵊

州、 内蒙古呼伦贝尔等省市已经开始推出每周 ２􀆰 ５ 天

弹性休假制度， 就扩大消费而言是一个有益的尝

试。① 但其关键必须保障劳动者在规定范围内 “自由

选择” 工作时间的权利。
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［摘　 要］ 当前， 虽然 “黑云压城” 式雾霾污染状况得到一定缓解， 但是雾霾污染时空溢出并未

完全消除， 实现与经济高质量发展相匹配的城市空气污染协同治理， 仍然是 “十四五” 期间城市治

理中面临的重大难题。 笔者基于 ２７４ 个地级市层面的 ＰＭ２􀆰 ５ 浓度数据， 采用动态空间面板模型和极

大似然估计方法， 在同时考虑雾霾污染时间滞后效应和空间滞后效应的条件下， 对交通发展如何影响

城市雾霾溢出效应进行研究。 结果表明： 动态空间杜宾模型能够在雾霾自身时空溢出的基础上， 更为

有效地衡量交通发展对雾霾污染的影响； 整体上， 交通发展投入通过空间溢出效应显著负向地影响了

周围地区， 而交通发展产出则正向地促进了周边地区的雾霾污染水平； 随着地理距离的增加， 交通发

展投入对雾霾的溢出效应表现为 “Ｕ型”， 而交通发展产出对雾霾空间溢出及雾霾污染自身的时空溢

出表现出 “倒 Ｕ型” 结构； 为有效降低污染时空溢出效应， 地方政府应做好针对雾霾治理长期攻坚

战的准备， 在大力促进交通发展水平的同时， 努力优化交通运输结构， 有效开展区域联防联控， 促进

产业结构优化升级、 合理引进外资和技术研发投入的分配比例。
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一、 引言

近年来， 我国城市雾霾污染问题越来越受到公众

的关注。 在 ２０１５ 年年底的跨区域污染中， 雾霾污染

面积覆盖到了 ５３ 万平方公里， 京津冀及中原地区的

多个城市 ＰＭ２􀆰 ５ 出现爆表现象， 北京 ３５ 个监测站甚

至一度出现 ２３个达到了六级严重污染现象。 雾霾污

染流动性很大， 受自然和经济因素的影响， 表现出显

著的空间溢出性和区域传输特征 （梁伟等， ２０１７［１］；
向垚和宋德勇， ２０１５［２］ ）。 从浙江省金华市环保局组

织实施的市区大气环境污染 ＰＭ２􀆰 ５ 解析中可知， 金

华市区 ＰＭ２􀆰 ５来源中扬尘污染占比为 ２０％， 其他污

染源占比为 ３１％， 而区域传输污染则高达 ４９％。 因

此， 深入研究区域间雾霾污染的溢出效应， 弄清楚雾

霾空间传输的主要影响因素， 对于推进雾霾污染的协

同治理具有重要的意义。
那么， 是什么因素影响了区域间污染的传递或城

市间的溢出呢？ 我们认为城市交通发展及其对区域雾

霾污染在时间和空间上的溢出效应可能是重要的影响

因素。 首先， 城市雾霾污染往往会受到上一期污染水

平的影响， 在时间序列关系上可能会表现出显著的依

赖特征； 其次， 受风速和湿度等自然因素的影响， 雾

霾污染也往往可能会在地理空间上表现出明显的空间

溢出； 最后， 交通发展作为城市间经济联系和互动的

纽带， 往往能够在促进区域雾霾污染的时空溢出效应

方面发挥重要作用， 也可能是城市间雾霾污染的重要

传输途径。 因此， 有必要深入探讨城市交通发展对区

域雾霾时空溢出效应的影响， 进一步加深对雾霾区域

传输效应的理解和讨论。
具体而言， 在雾霾污染溢出效应的影响因素中，

上一期雾霾污染水平是否会通过时间依赖特征加剧当

期雾霾污染状况， 表现出时间溢出效应？ 周边地区的

雾霾污染水平整体上是否影响了本地区的雾霾污染，
表现出空间溢出效应？ 道路交通发展作为城市间经济

联系的纽带， 是否在促进企业和产业经济有序发展的

同时造成了严峻的雾霾污染空间溢出状况呢？ 综合上

述问题分析， 本文利用 ２００５—２０１４ 年 ２７４ 个地级以

上城市的气溶胶学厚度 （ＡＯＤ） 数据， 在充分考虑

雾霾的时空溢出特征的基础上， 基于双向固定的杜宾

模型对我国交通发展、 时空溢出及雾霾污染的影响进

行研究， 探讨溢出效应随地理距离延伸的演变规律，
并根据城市区位和规模提出差异性的政策建议。

二、 文献综述

伴随着经济快速增长和人民生活水平的提高， 汽

车保有量和公路运输强度与日俱增， 交通拥堵和雾霾

污染问题日益凸显。 雾霾治理是一项重大的民生工

程， 同时也是倒逼转变经济发展方式和优化调整产业

结构的必经之路。 许多学者从交通领域出发对雾霾污

染治理问题进行了有益探索， 主要表现在以下几个方

面： 从行政干预直接限制汽车使用的角度来看， 李雯

娆和李卫东 （２０１５） ［３］认为汽车摇号、 限制尾号出行

等行政干预措施对城市雾霾防治的作用有限， 应通过

控制机动车保有量、 增加公路密度和发展轨道交通等

措施解决雾霾持续频发问题。 Ｓｕｎ 等 （２０１４） ［４］通过

对北京的车辆限行政策进行分析， 同样发现其引致交

通尾气排放的缓解效应微乎其微， Ｄａｖｉｓ （２００８） ［５］和
Ｇａｌｌｅｇｏ （２０１３） ［６］也得出了同样的结论。 从交通基础

设施水平来分析， 施震凯 （２０１８） ［７］采用贝叶斯模型

平均方法估计了交通基础设施对雾霾污染的影响效

应， 指出交通基础设施存量增长能够有效降低雾霾污

染程度。 Ｌｕｏ等 （２０１７） ［８］认为城市道路基础设施是

决定空气污染的关键， 并通过实证分析发现城市道路

密度与 ＰＭ１０之间呈现负相关关系， 增加道路宽度而

非长度能够有效地降低城市雾霾污染水平。 从交通基

础设施对空气污染减缓的作用机制来看， 一部分学者

认为道路基础设施存量和宽度的增加显著地提高了车

辆的行驶速度， 车辆良好的机动性有助于减少空气污

染水平， 而交通拥堵则加剧了污染物的排放量水平

（Ｂｅｅｖｅｒｓ和 Ｃａｒｓｌａｗ， ２００５［９］）。 而另一部分学者则从

轨道交通对路面交通替代效应 （Ｍｏｈｒｉｎｇ， １９７２［１０］； 梁

若冰和席鹏辉， ２０１６［１１］）， 交通基础设施存量引致汽

车保有量增长的 “收入效应” （Ｃａｓｓａｄｙ， ２００４［１２］ ），
清洁能源汽车和共享单车使用 （卢志刚等， ２０１６［１３］；
李国栋等， ２０１９［１４］ ） 等角度分析了交通对环境污染

影响的差异性传导路径。 尽管上述文献针对交通和雾

霾问题进行了有益的探讨， 但均将研究视角放在区域

内交通发展的污染外部性问题中， 并未将区域间污染

传递因素考虑进来， 更未考察交通发展引致不同城市

间的雾霾区域传输效应。 因此， 有必要采取空间计量

的方法研究交通发展对雾霾污染的空间溢出效应， 这

无疑会增强实证结果的稳健性并有助于对雾霾污染区

域传输效应进行更加深刻的讨论。
目前， 许多文献采用空间计量方法对污染空间溢
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出效应进行相关讨论， 如王卉彤等 （２０１８） ［１５］基于高

德公布的交通拥堵指数， 以 ４５ 个中国城市为研究对

象， 采用空间截面计量模型对职住平衡、 交通拥堵和

雾霾污染三者的关系进行了分析， 发现交通拥堵调节

了职住平衡和雾霾污染之间的关系， 研究发现在交通

拥堵严重的城市地区， 空间职住平衡具有更为显著的

雾霾污染减缓效应。 罗能生和李建明 （２０１８）［１６］在考虑

产业空间集群的两种模式， 即空间集中与匹配和产业

关联模式的基础上， 分析了产业集聚及交通联系对雾

霾污染空间溢出的影响及边界强度， 并针对城市规模

给出具体的产业空间布局建议。 Ｄｕ 等 （２０１９）［１７］从空

间溢出的视角， 采用空间计量模型分析了京津冀地区

城镇化进程对邻近地区城市雾霾污染的空间溢出效

应， 发现相比于人口城镇化， 土地城镇化对雾霾污染

具有更为显著的影响效应。 Ａｂｄｏ 等 （２０２０） ［１８］采用

空间杜宾模型， 分析了外商直接投资对于本地区空气

污染及其空间溢出的影响效应， 从实证上对污染天堂

假说进行了论证， 并提出减少碳排放和清洁技术生产

的政策建议。
综合来看， 尽管上述研究采用空间计量方法衡

量了雾霾污染的空间溢出效应， 但均采用的是静态

面板或者静态截面的空间计量方法。 一方面， 解释

变量 “内生性” 问题带来的偏误不可避免； 另一方

面， 雾霾溢出效应不仅仅表现在地理维度上的空间

溢出， 更有可能表现为时间序列依赖特征上的溢出

效应， 缺乏被解释变量滞后项将会产生严重的遗漏

变量问题。
在借鉴文献研究经验和不足的基础上， 本文利用

２７４个地级城市的气溶胶学厚度 （ＡＯＤ） 数据， 从交

通发展整体水平和交通运输结构两个方面， 采用空间

计量分析的方法对城市交通发展对区域雾霾时空溢出

效应的影响进行研究， 主要边际贡献表现如下： 第

一， 现有文献针对交通发展对雾霾污染问题的研究大

多是建立在省级单位数据的实证讨论和一般性描述上

（黄寿峰， ２０１７［１９］ ）， 基于地级市层面数据分析交通

发展对雾霾空间溢出效应的研究尚不多见 （陈诗一

和陈登科， ２０１８［２０］）。 本文采取哥伦比亚大学公布的

气溶胶厚度数据来衡量雾霾污染水平， 该数据以地级

市为单位进行统计， 衡量范围涵盖了市辖区在内的全

市区域所有空间整体的雾霾污染水平， 且主要关注的

是人为因素导致的雾霾污染问题， 具有较高的可信

度。 第二， 不同于以往文献将视角放在区域内交通发

展的污染外部性， 本文基于 ＳＴＩＲＰＡＴ 模型和 ＥＫＣ 曲

线构建了动态空间杜宾模型并采用极大似然估计

（ＭＬＥ）， 在同时考虑雾霾污染空间溢出效应和时间

溢出效应的基础上， 系统分析了雾霾污染时空演变规

律及交通发展对雾霾时空溢出的影响。 第三， 深入地

考察了交通发展投入和产出两个方面对雾霾污染空间

溢出效应随地理距离增长的演变特征， 试图为开展区

域联防联控， 协同解决雾霾污染问题提出有益参考。
第四， 探索了异质性城市规模和区位下雾霾时空溢出

的不同表现及交通发展对雾霾空间溢出的差异化

影响。

三、 变量选择、 数据来源和权重设计

Ｄｉｅｔｚ和 Ｒｏｓａ （１９９７） ［２１］在对 ＩＰＡＴ模型进行扩展

的基础上提出了环境影响的随机模型 （ ＳＴＩＲＰＡＴ 模

型）， 认为人口数量、 人均收入和科学技术水平是影

响环境污染的主要因素。 初始的 ＳＴＩＲＰＡＴ 模型公式

被设定如下：

Ｉ＝ａＰｂ
ｉ Ａｃ

ｉＴｄ
ｉ ｅｉ （１）

其中， Ｉ 表示污染水平， ａ 为常系数项， Ｐ 是人口数

量， Ａ 是人均财富水平， Ｔ 为科学技术发展水平， ｅ
为随机产生的误差项。 为了更好地解释交通发展、 空

间溢出与雾霾污染之间的关系， 我们对模型 （１） 进

行对数变形， 并对等式右边的变量进行扩展。 其中，
等式左边的 Ｉ 表示为雾霾污染浓度数值， 等式右边为

相关核心解释变量和控制变量， 进行处理以后的等

式为：

ｌｎＰＭｉｔ ＝ηｌＮ＋α１ ｌｎＴＲ＋α２ ｌｎｐｇｄｐ＋α３ｓｑｐｇｄｐ
＋α４ ｔｒｐｇｄｐ＋α５ ｌｎｐｄｅｎ＋α６ ｌｎｉｎｄ
＋α７ ｌｎｆｄｉ＋α８ ｌｎｕｒｂａｎ＋α９ ｌｎＲＤ＋εｉｔ （２）

其中， ηｌＮ 为常数项系数和常数项的乘积， α１ ～ α９ 为
解释变量的回归系数， 被解释变量、 核心解释变量和

控制变量的具体选用说明如下：
被解释变量： 雾霾污染浓度 （ ｌｎＰＭ）。 中国测算

雾霾污染水平数据的时间开始得较晚， 相关历史数据

缺失严重。 本文数据来源于美国哥伦比亚大学社会经

济数据和应用中心 （ ＳＥＤＡＣ） （ Ｖａｎ Ｄｏｎｋｅｌａａｒ 等，
２０１８［２２］）， 其主要关注人为因素导致的雾霾污染问

题， 并且在地域范围上采取了较为广阔面积的研究

（省份或城市）， 单位为微克 ／立方米。
核心解释变量： 交通发展 （ ｌｎＴＲ）。 与铁路、 水
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运和航空等运输方式相比， 公路交通的发展与雾霾污

染之间的关系更为紧密。 考虑到城市层面数据的可得

性， 在参考相关文献的基础上， 笔者决定从投入和产

出两个方面对交通发展整体情况进行衡量。 在投入方

面， 采用单位行政区域面积的公路里程数来反映道路

交通基础设施投入建设情况 （ ｌｎＴＲ１）； 在产出方面，
采用单位公路里程的货运量 （ ｌｎＴＲ２） 和单位公路里

程的客运量 （ｌｎＴＲ３） 两个指标来反映道路交通运输

产出状况。
此外， 我们还控制了人均 ＧＤＰ 及其二次项和三

次项、 人口密度、 产业结构、 研发投入、 城市化水平

和外商直接投资等相关变量， 数据主要来源于 《中
国城市经济统计年鉴》。 另外， 本文构建了基于距离

的空间相关性权重矩阵 Ｗ１， 该距离矩阵满足： 当 ｉ≠
ｊ 时， Ｗｉｊ ＝ １ ／ ｄｉｊ； 当 ｉ＝ ｊ 时， Ｗｉｊ ＝ ０。 其中， ｄｉｊ表示城

市 ｉ 和城市 ｊ 之间的地理空间距离。

四、 空间相关性及经验分析

（一） 地级城市雾霾污染空间相关性检验

在应用空间计量模型之前， 需要首先对相关变量

进行空间相关性的检验。 如果空间相关性较弱， 甚至

不存在相关性， 则使用标准的计量回归分析即可。 为

本文基于距离的空间相关性权重矩阵 Ｗ１， 采用全局

Ｍｏｒａｎ􀆳 Ｉ 指数对地级市雾霾污染状况进行统计显著性

检验， 具体的计算公式如下：

Ｉ ＝
∑

ｎ

ｉ ＝ １
∑

ｎ

ｊ ＝ １
ｗ ｉｊ（ｘｉ － ｘ）（ｘ ｊ － ｘ）

∑
ｎ

ｉ ＝ １
（ｘｉ － ｘ） ２

（３）

其中， Ｉ 是全局 Ｍｏｒａｎ􀆳 Ｉ 指数最终计算得到数值， ｎ
在本文中代表 ２７４个地级及以上城市个体， ｗ ｉｊ代表基

于距离的空间相关性权重矩阵， ｘ 表示城市的雾霾污

染浓度水平， ｘ 表示总体样本中雾霾污染浓度的算术

平均。 最终莫兰指数 Ｉ 的取值范围为 ［ －１， １］， 若

最终莫兰指数显著地大于零， 则表示雾霾污染水平存

在正相关性 （即高值与高值相邻， 低值和低值相

邻）； 若显著小于零， 则代表雾霾污染浓度存在高度

负相关 （即高值与低值相邻）。 结果显示①， 全局莫

兰指数在 １％的显著性水平上显著为正， 大小为

０􀆰 ２６６ ９。 这说明中国的雾霾污染在地理空间分布上

具有明显的相关性特征， 地域间雾霾污染的关联性较

强， 空间溢出效应明显。
（二） 交通发展投入、 空间溢出与雾霾污染的计

量模型构建和结果分析

针对交通发展投入对雾霾时空溢出效应的影响分析，
本文首先构建如下通用一般嵌套空间计量模型 （ＧＮＳ）：

ｌｎＰＭｉｔ ＝ηｌＮ＋δＷｉｊ ｌｎＰＭｉ，ｔ＋∑ βＸ ｉｔ

＋θＷ∑ βＸ ｉｔ＋ａｉ＋γｔ＋ｖｉｔ
ｖｉｔ ＝λＷｉｊｖｉｔ＋ｕｉｔ

ì

î

í

ï
ïï

ï
ï

（４）

其中， ｕｉｔ ～Ｎ（０， σ２Ｉｎ）， ａｉ、 γｔ 分别表示地区固定效

应、 时间固定效应； Ｗｉｊ为设定的权重矩阵； Ｘ 为包

含交通发展情况在内的解释变量。
其次， 参考 Ｅｌｈｏｒｓｔ （２０１４） ［２３］对空间计量模型的

检验思路， 我们采用 “从具体到一般” 和 “从一般

到具体” 两个步骤来准确识别合适的空间计量模型，
具体检验过程及结果如表 １所示。

表 １ 空间面板模型的适用性检验

相关检验 距离权重矩阵 Ｗ

从具体到一般 χ２ Ｐ 值 从一般到具体 χ２ Ｐ 值

ＬＭ⁃ｌａｇ ５６４􀆰 ３１９ ０􀆰 ０００ ＬＲ ｔｅｓｔ ｆｏｒ ＳＡＲ ２２􀆰 ９９７ ５ ０􀆰 ０４２

Ｒ⁃ＬＭ⁃ｌａｇ ６０􀆰 ３７９ ５ ０􀆰 ０００ Ｗａｌｄ ｔｅｓｔ ｆｏｒ ＳＡＲ ２２􀆰 ９８５ １ ０􀆰 ０４６

ＬＭ⁃ｅｒｒ ８０４􀆰 ４２１ ９ ０􀆰 ０００ ＬＲ ｔｅｓｔ ｆｏｒ ＳＥＭ ６０􀆰 ２９８ ０􀆰 ０００

Ｒ⁃ＬＭ⁃ｅｒｒ ３００􀆰 ４８２ ４ ０􀆰 ０００ Ｗａｌｄ ｔｅｓｔ ｆｏｒ ＳＥＭ ６４􀆰 ３６７ ８ ０􀆰 ０００

联合显著性检验 ＬＲ统计量 自由度 Ｐ 值

时间效应 ５０８􀆰 ３７８ ５ １０ ０􀆰 ０００

空间效应 ３２９􀆰 ９４３ １ ２７４ ０􀆰 ０１１

Ｈａｕｓｍａｎ Ｔｅｓｔ ７８􀆰 ５９９ ９ ０􀆰 ０００

９９
① 限于篇幅， 空间相关性的检验结果未罗列在文中， 留存备索。
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　 　 第一， 由于本文选取的是 ２７４ 个地级以上城市

１０年的面板数据， 时间固定效应和空间固定效应在

控制城市单位异质性和不同年份政策差异性方面的作

用尤其值得关注， 因此双向时间和空间固定效应是最

优的选择。 进一步地， 表 １ 中豪斯曼统计量也在 １％
的显著性水平上拒绝随机效应的原假设， 因此我们更

应该选择固定效应模型。 同时联合显著性检验结果

中， 时间效应和固定效应的 ＬＲ 统计量分别在 １％和

５％的显著性水平上拒绝原假设①， 表明时间固定效

应和空间固定效应同时存在。 因此， 在实证分析中，
我们同时纳入两者进行分析。

第二， 按照 “从具体到一般” 的空间计量模型

检验步骤， 我们以双向固定效应的 ＬＭ⁃ｌａｇ 检验和 Ｒ⁃
ＬＭ⁃ｌａｇ检验结果来判断空间滞后效应和空间误差效

应的原假设， 发现两者均至少在 ５％的显著性水平上

表明数据模型中应该包括空间滞后项和空间误差项。
在两者均无法拒绝的情况下， ＬｅＳａｇｅ和 Ｐａｃｅ （２００９）［２４］

建议进一步考虑杜宾模型 （ＳＤＭ）， 通过 “从一般到

具体” 的统计检验步骤来最终确定所用模型。
借鉴曾艺等 （２０１９） ［２５］的具体研究步骤： 进一步

检验原假设 Ｈ０ ∶ θ ＝ ０ 和 Ｈ０ ∶ θ ＝ －δβ， 第一个原假设

用来判断空间杜宾模型能否化简为空间滞后模型， 而

第二个原假设用来验证空间杜宾模型能否化简为空间

误差模型。 如果拒绝了第一个原假设， 同时稳健的

ＬＭ检验也指向空间滞后模型， 则空间滞后为最优模

型； 如果拒绝了第二个原假设， 同时稳健的 ＬＭ检验

也指向空间滞后模型， 则空间滞后是最优的模型选

择； 如果都被拒绝， 则选择空间杜宾模型， 这是因为

杜宾模型能够把空间滞后模型 （ＳＡＲ） 和空间误差模

型 （ＳＥＭ） 都包括进来进行一般化处理。 从表 １的最

终检验结果来分析， 由于 ＬＲ 检验和 Ｗａｌｄ 检验的 Ｐ
值均至少在 ５％的显著性水平上拒绝原假设， 故应该

选用空间杜宾模型来进行数据的拟合分析。
此外， 考虑到同一空间单位不同时间的雾霾观测

值之间存在的序列依赖， 本文进一步采用动态的空间

杜宾模型来进行数据拟合， 具体公式为：

ｌｎＰＭｉｔ ＝ηｌＮ＋τｌｎＰＭｉｔ－１＋δＷｉｊ ｌｎＰＭｉ，ｔ

＋α１ ｌｎＴＲ１＋∑ βＸ ｉｔ＋θＷｌｎＴＲ１

＋ａｉ＋γｔ＋ｖｉｔ （５）

其中， ｌｎＰＭｉｔ－１为被解释变量的时间滞后项， 参数 τ
为被解释变量时间滞后项的响应系数。 为了比较和检

验各参数变量的稳健性， 回归结果中分别罗列出了双

向固定效应的空间 ＳＥＭ 和动态 ＳＡＲ 的回归结果。 同

时， 由于 ＳＡＲ和 ＳＤＭ模型中雾霾污染的空间滞后项

为内生变量， 且 ＳＥＭ 模型中包括了误差项的空间滞

后项， 为了获得一致性的估计结果， 我们采用极大似

然估计 （ ＭＬＥ） 函数进行估计。 结 果 报 告 在 表

２中②。

表 ２　 交通发展投入对雾霾污染时空溢出效应的回归分析

解释变量
被解释变量 ｌｎＰＭ

空间 ＳＥＭ 动态 ＳＡＲ 动态 ＳＤＭ

ｌｎＰＭｔ⁃１
０􀆰 ８０４ ３∗∗∗

（３９􀆰 ４１）
０􀆰 ８０６ ３∗∗∗

（３８􀆰 ２２）

ｌｎＴＲ１
－０􀆰 ００９ ９
（－０􀆰 ７６）

－０􀆰 ３７７ ９∗∗∗

（－３７􀆰 ０２）
－０􀆰 ３９５ ８∗∗∗

（－１９􀆰 ７）

Ｗ×ｌｎＰＭ
３􀆰 ９４１ ６∗∗∗

（８１􀆰 ６３）
２􀆰 １３１ ６∗∗∗

（４３􀆰 １７）

Ｗ×ｌｎＴＲ１
－０􀆰 ０５７ ２∗∗∗

（－４􀆰 ４６）

时间固定 是 是 是

空间固定 是 是 是

控制变量 是 是 是

ｏｂｓ ２ ７４０ ２ ４６６ ２ ４６６

Ｌｏｇ⁃ｌ ３ ２８０􀆰 ４１ ３ ２７４􀆰 ６５ ３ ４４７􀆰 ７８

　 　 注： 括号中的数值为 ｚ 统计量； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别代表 １０％、 ５％和

１％的显著性水平； 下同。

从表 ２交通发展投入对雾霾污染时空溢出效应的

回归分析模型来看：
（１） 不同模型中雾霾时空溢出效应的比较分析。

首先， 相对于空间 ＳＥＭ 模型来说， 不管是动态 ＳＡＲ
模型还是动态的 ＳＤＭ 模型， 雾霾污染时间滞后项和

空间滞后项的系数拟合值 （ ｌｎＰＭｔ⁃１ 和 Ｗ×ｌｎｐｍ） 均

显著为正， 这说明城市雾霾污染具有显著正向空间溢

出效应和时间依赖特征， 在地理空间和时空演变中均

表现出显著相关性。 因此， 未能考虑时间和空间溢出

效应的空间 ＳＥＭ模型并不是最优的模型选择。 其次，
在动态 ＳＡＲ模型和动态 ＳＤＭ 模型中， 各解释变量和

００１

①
②

原假设为不存在时间固定效应或空间固定效应。
动态空间面板回归估计仅适应于 ＳＡＲ和 ＳＤＭ模型， 故我们对 ＳＥＭ模型采用非动态的空间面板进行拟合。 同时， 限于篇幅， 控制变量的回归

结果未罗列在表格中， 备索。
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空间滞后项在符号和显著性水平上基本保持一致， 这

说明在两个模型中采用极大似然函数估计均能够较好

地拟合数据结果。 此外， 进一步通过对比 ＳＡＲ 模型

和 ＳＤＭ 模型中内生交互效应 Ｗ×ｌｎｐｍ 的系数估计值

发现， ＳＤＭ模型的估计结果要明显小于 ＳＡＲ 模型，
这说明忽视不同城市单位之间交通发展这一解释变量

的外生交互效应 （Ｗ×ｌｎＴＲ） 将会导致内生空间交互

效应 （Ｗ×ｌｎｐｍ） 的高估， 并最终影响变量的拟合结

果。 通过模型检验设定和上述比较， 我们最终采用动

态 ＳＤＭ模型的回归结果进行分析。
（２） 交通发展投入对雾霾污染的影响及空间溢

出效应分析。 核心解释变量交通发展投入 （ ｌｎＴＲ１）
和外生交互效应 （Ｗ×ｌｎＴＲ１） 的系数估计值均在 １％
的显著性水平上显著为负， 这表明交通发展不仅有效

地降低了本地地区的雾霾污染， 且通过空间溢出效应

显著负向地影响着周围地区。 整体上， 我国城市公路

交通发展水平的提高不仅能够促进区域经济的发展，
更能够降低雾霾的空间溢出效应， 公路交通基础设施

存量的提高和公路密度的上升均有利于降低雾霾污

染， 并在一定程度上缓解了雾霾的空间溢出效应。 在

现实生活中， 交通尾气排放虽然是雾霾污染的直接污

染源， 但是交通基础设施的发展能够有效降低交通拥

堵、 减少汽车等交通工具的在途时间， 单位行政区域

面积内的公路里程数的增长能够有效地降低本地城市

和周围地区的雾霾污染水平。
（三） 交通发展产出、 空间溢出与雾霾污染的结

果分析

针对交通发展产出对雾霾时空溢出效应的影响分

析， 在计量模型设定之前同样按照从 “具体到一般”
和从 “一般到具体” 的检验思路确定最终合适的模

型设定形式， 结果发现同样需要构建双向固定的杜

宾模型。 同时根据上文中空间 ＳＥＭ、 动态 ＳＡＲ和动

态 ＳＤＭ三种模型的比较分析可以知道， 针对雾霾在

时间和空间上表现出的溢出效应， 动态 ＳＤＭ模型能

够较好地拟合数据结果， 因此我们最终仍然选用动

态的双向空间杜宾模型进行回归拟合。 回归结果呈

现在表 ３ 中。
从表 ３交通发展产出对雾霾污染时空溢出效应的

回归分析模型来看： 第一， 在两种交通发展产出模型

中， 与前文结果一致， 雾霾污染表现出明显的时空溢

出特征。 第二， 单位公路里程的货运量和客运量的空

间溢出效应系数估计值 （Ｗ×ｌｎＴＲ２ 和 Ｗ×ｌｎＴＲ３） 大

小和 Ｚ 值均相差不大， 两者均产生了显著的正向空

间溢出效应。 这一回归结果表明， 与交通发展投入不

同， 交通发展产出对雾霾空间溢出效应产生了显著的

正向促进作用。 一方面， 中国当前公路交通主要以机

动车尾气排放、 扬尘及光化学污染三种途径对雾霾溢

出产生影响， 区域间的货运量和客运量均不可避免地

增加机动车使用量和使用强度， 两者均可以造成严重

的雾霾溢出效应。 另一方面， 由于道路交通具有短途

运输便利性、 经济性等方面的特征， 相比其他几种交

通运输方式， 道路交通得以优先发展， 并在一定程度

上造成了综合交通运输网络结构的失衡现象， 过度依

赖公路交通运输的交通结构更容易引致交通运输强度

的提高， 从而能产生雾霾空间溢出的外部性现象。

表 ３ 交通发展产出对雾霾污染时空溢出效应的回归分析

解释变量
被解释变量 ｌｎＰＭ

交通发展产出 １ 交通发展产出 ２

ｌｎＰＭｔ⁃１
１􀆰 ００∗∗∗

（４８􀆰 ００）
１􀆰 ０４∗∗∗

（４９􀆰 ４７）

Ｗ×ｌｎＰＭ
５􀆰 ３８∗∗∗

（１０９􀆰 ９０）
５􀆰 ３２∗∗∗

（１０９􀆰 ４１）

Ｗ×ｌｎＴＲ２
１􀆰 １１∗∗∗

（５７􀆰 ０３）

Ｗ×ｌｎＴＲ３
１􀆰 ０８∗∗∗

（５８􀆰 ３４）

时间固定 是 是

空间固定 是 是

控制变量 是 是

ｏｂｓ ２ ４６６ ２ ４６６

Ｌｏｇ⁃ｌ －２ ０４６􀆰 １６ －１ ９５９􀆰 ７

　 　 注： 回归分析中仍然包含各控制变量， 且相应系数和显著性均基

本保持稳健性。

五、 交通发展对雾霾溢出效应的空间距离检验

为了更为深入地考察交通发展对雾霾污染空间溢

出效应如何随地理空间距离的变化而变化， 本文同样

基于双向固定的空间杜宾模型 （ＳＤＭ）， 在调整空间

权重矩阵的基础上， 每隔 ５００公里的距离进行一次数

据拟合， 一直持续到 ３ ０００ 公里， 从而测算出不同空

间距离范围内交通发展对雾霾污染区域溢出效应的系

数估计值。 考虑到超过距离阈值 ３ ０００ 公里以后， 权

重矩阵中存留的城市空间单位较少， 而且空间外溢系

数估计值由于受异常值影响， 整体上会表现出较多的

噪声， 因此我们仅采用 ３ ０００ 公里之内的样本进行数

据拟合。 相应的回归结果报告在表 ４中。
１０１
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表 ４ 不同地理距离的交通发展对雾霾污染溢出效应的空间估计结果

投入产出 解释变量
被解释变量 ｌｎＰＭ

０～５００ ５００～１ ０００ １ ０００～１ ５００ １ ５００～２ ０００ ２ ０００～２ ５００ ２ ５００～３ ０００

交
通
发
展
投
入

（１）

Ｗ×ｌｎＴＲ１
－０􀆰 １１∗∗∗

（－５􀆰 ９９）
－０􀆰 ９８∗∗∗

（－５１􀆰 ３４）
－１􀆰 ３５∗∗∗

（－６７􀆰 ６４）
－０􀆰 ３２９９∗∗∗

（－１７􀆰 ９）
－０􀆰 ０８∗∗∗

（－４􀆰 ８４）
－０􀆰 ０２∗∗∗

（－２􀆰 ０５）

ｌｎＰＭｔ－１
０􀆰 ７８８∗∗∗

（３７􀆰 ３８）
１􀆰 ２５∗∗∗

（６０􀆰 ２）
１􀆰 ２５∗∗∗

（５９􀆰 ６８）
０􀆰 ９０２∗∗∗

（４２􀆰 ７８）
０􀆰 ７８６∗∗∗

（３７􀆰 ２１）
０􀆰 ７３∗∗∗

（３５􀆰 ４３）

Ｗ×ｌｎＰＭ
０􀆰 ２９∗∗∗

（７􀆰 ４２）
５􀆰 ７５∗∗∗

（１２６􀆰 ２３）
８􀆰 ０７∗∗∗

（１６３􀆰 ８７）
２􀆰 ３３７∗∗∗

（４９􀆰 ４８）
０􀆰 ８５５∗∗∗

（１９􀆰 ９３）
０􀆰 ７９∗∗∗

（２７􀆰 ０７）

交
通
发
展
产
出

（２）

（３）

Ｗ×ｌｎＴＲ２
０􀆰 １２３∗∗∗

（７􀆰 ９０）
０􀆰 ６９１∗∗∗

（３８􀆰 ０２）
２􀆰 ３９７∗∗∗

（１３０􀆰 ３１）
０􀆰 ４０９∗∗∗

（２４􀆰 ０５）
０􀆰 １２８∗∗∗

（１１􀆰 １９）
０􀆰 ０１９∗∗∗

（３􀆰 １３）

ｌｎＰＭｔ－１
０􀆰 ７４９∗∗∗

（３６􀆰 ２９）
１􀆰 ０２９∗∗∗

（４９􀆰 １２）
１􀆰 ５３０∗∗∗

（７３􀆰 １７）
０􀆰 ８４２∗∗∗

（４０􀆰 ７９）
０􀆰 ７５６∗∗∗

（３７􀆰 ５７）
０􀆰 ７２１∗∗∗

（３７􀆰 ２７）

Ｗ×ｌｎＰＭ
０􀆰 ２４９∗∗∗

（６􀆰 ２３）
３􀆰 ４１３∗∗∗

（７５􀆰 ５９）
１４􀆰 １２６∗∗∗

（２９０􀆰 ７２）
２􀆰 ０８２∗∗∗

（４４􀆰 １９）
０􀆰 ９９２∗∗∗

（２３􀆰 １５）
０􀆰 １２９∗∗∗

（４􀆰 ３９）

Ｗ×ｌｎＴＲ３
０􀆰 １４７∗∗∗

（９􀆰 ８９）
１􀆰 ６８９∗∗∗

（９６􀆰 ９６）
０􀆰 ４３１∗∗∗

（２４􀆰 ７３）
０􀆰 ４０２∗∗∗

（２６􀆰 ３２）
０􀆰 １６３∗∗∗

（１３􀆰 ２４）
０􀆰 ０２７∗∗∗

（３􀆰 ３２）

ｌｎＰＭｔ－１
０􀆰 ７６９∗∗∗

（３７􀆰 １７）
１􀆰 ６１９∗∗∗

（７７􀆰 ５４）
０􀆰 ８０３∗∗∗

（３８􀆰 １６）
０􀆰 ９０２∗∗∗

（４２􀆰 ７８）
０􀆰 ７８４∗∗∗

（３８􀆰 ３９）
０􀆰 ７１８∗∗∗

（３７􀆰 １１）

Ｗ×ｌｎＰＭ
０􀆰 ２６９∗∗∗

（６􀆰 ７８）
９􀆰 ４１６∗∗∗

（２１０􀆰 １０）
１􀆰 ９５４∗∗∗

（４０􀆰 ０８）
２􀆰 ３３７∗∗∗

（４４􀆰 １９）
１􀆰 ０２４∗∗∗

（２３􀆰 ９５）
０􀆰 １５６∗∗∗

（５􀆰 ３０）

　 　 从表 ４的空间距离检验结果来分析：
（１） 在 ０～ ５００ 公里范围内， 被解释变量时间滞

后项 （ｌｎＰＭｔ－１）、 内生交互效应 （Ｗ×ｌｎＰＭ） 和外生

交互效应 （Ｗ×ｌｎＴＲ１、 Ｗ×ｌｎＴＲ２、 Ｗ×ｌｎＴＲ３） 的系数

估计值及 ｚ 统计量均较小， 表明雾霾污染正向时空

溢出效应及交通发展对雾霾污染的负向空间溢出均

较弱。 可能的解释是， 短距离内的空间溢出受地级

市之间市场分割和行政划分的影响较大， 城市之间

在资源和环境方面的激烈竞争并不能充分发挥交通

发展对雾霾污染的空间溢出效应， 相对应的雾霾污

染的时空溢出也较小。
（２） 在 ５００ ～ ２ ０００ 公里范围内， 雾霾污染的时

空溢出效应和交通发展对雾霾的空间溢出均不断增强

且达到峰值。 被解释变量时间滞后项 （ ｌｎＰＭｔ－１） 的

系数估计值由 ０􀆰 ７８８增加到了 １􀆰 ２５， 相应 ｚ 统计量也

由 ３７􀆰 ３８增长到了 ５９􀆰 ６８； 内生交互效应 （Ｗ×ｌｎＰＭ）
的系数估计值由 ０􀆰 ２９ 增至 ８􀆰 ０７， ｚ 值由 ７􀆰 ４２ 增长到

１６３􀆰 ８７； 外生交互效应 （Ｗ× ｌｎＴＲ） 的系数估计值的

绝对值和 ｚ 统计量绝对数值也均产生明显变化。 一方

面， 时空溢出效应的不断增强表示各个省份单位之间

可能存在严重的 “搭便车” 现象。 当前各省份以

ＧＤＰ 为导向的政府绩效机制将导致资源扭曲配置现

象， 为吸引新企业和扩大就业而设立的宽松环境政策

将导致地区间环境规制方面的 “竞次” 竞争， 加剧

雾霾污染的时空溢出效应。 另一方面， 外生交互效应

的不断增强表明交通投入的快速发展不仅能够在一定

程度上解决各省份间的资源配置问题， 同时能够在减

缓交通拥堵和促进产业结构升级方面发挥最大作用，
降低雾霾污染水平。 但交通运输强度的不断提升， 又

通过加大机动车尾气排放、 道路扬尘和光化学污染等

途径产生了雾霾正向溢出效应。
（３） 在 ２ ０００～３ ０００公里范围内， 雾霾污染的时

空溢出效应及交通发展对雾霾的空间溢出效应均开始

大幅度地减弱， 系数估计值较小， ｚ 统计量的绝对数

值也明显降低。 较远的地理距离将影响雾霾污染的扩

散效应和时间依赖特征。 由此可知， 交通发展投入对

雾霾污染的空间溢出效应呈现出 “Ｕ 型” 的曲线特

征， 而交通发展产出对雾霾空间溢出及雾霾污染自身

的时空溢出效应随着距离增加存在 “倒 Ｕ 型” 曲线

特征。 两者系数的最大绝对数值均出现在 ５００～１ ５００
公里距离之间。

六、 分样本估计及回归结果

为了考察异质性城市规模和区位下交通发展对雾

霾空间溢出的差异化影响， 本文按照城市的人口规模

大小将样本细分为大城市、 中等城市和小城市三个组

别， 并按城市所在区位细分为东、 中和西三个样本进

行计量回归分析。 回归结果报告在表 ５中。
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表 ５ 异质性城市规模和区位下交通发展对雾霾溢出效应的空间估计结果

投入产出 解释变量
被解释变量 ｌｎＰＭ

大城市 中等城市 小城市 东部地区 中部地区 西部地区

交
通
发
展
投
入

（１）

Ｗ×ｌｎＴＲ１
－２􀆰 ８０∗∗∗

（－１１６􀆰 ８６）
－０􀆰 １３∗∗∗

（－３􀆰 ２２）
－０􀆰 ３１∗∗∗

（－４􀆰 ７６）
－０􀆰 ９２∗∗∗

（－２９􀆰 １５）
－０􀆰 ０３７ ６
（－１􀆰 ３２）

－０􀆰 １５∗∗∗

（－２􀆰 ９３）

ｌｎＰＭｔ－１
２􀆰 ６８∗∗∗

（８９􀆰 ７８）
０􀆰 ７７∗∗∗

（２０􀆰 ７７）
０􀆰 ９０∗∗∗

（１８􀆰 ６８）
１􀆰 ４３∗∗∗

（４０􀆰 ９１）
０􀆰 ６８∗∗∗

（１８􀆰 ３５）
０􀆰 ６６∗∗∗

（１８􀆰 ５）

Ｗ×ｌｎＰＭ
１３􀆰 ５６∗∗∗

（２４７􀆰 ５８）
０􀆰 ３６∗∗∗

（４􀆰 １４）
０􀆰 ０７
（０􀆰 ５７）

３􀆰 ２２∗∗∗

（５６􀆰 １１）
０􀆰 ５６∗∗∗

（８􀆰 ２７）
０􀆰 ３１∗∗∗

（２􀆰 ９２）

交
通
发
展
产
出

（２）

（３）

Ｗ×ｌｎＴＲ２
０􀆰 ４７１∗∗∗

（１７􀆰 ９５）
０􀆰 ６９３∗∗∗

（３８􀆰 ０２）
０􀆰 ２４９∗∗∗

（４􀆰 ５２）
０􀆰 ５５２∗∗

（２２􀆰 ５６）
０􀆰 １７５∗∗∗

（５􀆰 ２４）
０􀆰 １５２∗∗∗

（３􀆰 ０５）

ｌｎＰＭｔ－１
０􀆰 ８９３∗∗∗

（２７􀆰 ３５）
０􀆰 ９８２∗∗∗

（２６􀆰 ０４）
０􀆰 ６７６∗∗∗

（１８􀆰 ６９）
０􀆰 ８３５∗∗∗

（２８􀆰 ２４）
０􀆰 ７８４∗∗∗

（２１􀆰 ２０）
０􀆰 ８０４∗∗∗

（１７􀆰 ２３）

Ｗ×ｌｎＰＭ
１􀆰 ５６６∗∗∗

（２６􀆰 ３７）
１􀆰 ９５１∗∗∗

（２８􀆰 ３６）
０􀆰 ０３４∗∗∗

（０􀆰 ２９）
２􀆰 １０６∗∗∗

（３８􀆰 ０７）
０􀆰 ３５９∗∗∗

（４􀆰 １１）
０􀆰 １４６∗∗∗

（１􀆰 ０３）

Ｗ×ｌｎＴＲ３
０􀆰 ４１２∗∗∗

（１８􀆰 ２３）
０􀆰 ４７４∗∗∗

（１５􀆰 ７３）
０􀆰 １４５∗∗∗

（２􀆰 ９３）
０􀆰 ４８５∗∗∗

（２３􀆰 ２３）
０􀆰 １８６∗∗∗

（５􀆰 ６７）
０􀆰 ０６５∗∗∗

（０􀆰 ９６）

ｌｎＰＭｔ－１
０􀆰 ９１５∗∗∗

（２７􀆰 ５９）
０􀆰 ９０２∗∗∗

（２３􀆰 ５８）
０􀆰 ６４６∗∗∗

（１８􀆰 ０５）
０􀆰 ８６８∗∗∗

（２８􀆰 ８７）
０􀆰 ７８４∗∗∗

（２１􀆰 １６）
０􀆰 ７８８∗∗∗

（１６􀆰 ７０）

Ｗ×ｌｎＰＭ
１􀆰 ５３２∗∗∗

（２６􀆰 ００）
１􀆰 ５１５∗∗∗

（２１􀆰 ８６）
０􀆰 ２１３∗∗∗

（１􀆰 ９６）
２􀆰 １１９∗∗∗

（３８􀆰 ９２）
０􀆰 ３５１∗∗∗

（４􀆰 ０４）
０􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ６３）

　 　 从表 ５中罗列出的分样本回归结果来看， 被解释

变量时间滞后项 （ ｌｎＰＭｔ－１ ）、 内生交互效应 （Ｗ ×
ｌｎＰＭ） 和外生交互效应 （Ｗ×ｌｎＴＲ１、 Ｗ×ｌｎＴＲ２、 Ｗ×
ｌｎＴＲ３） 的系数估计值及 ｚ 统计量均保持稳健的显著性

水平和符号特征， 但在不同规模和区位的城市之间表

现出差异性。
（１） 交通发展对雾霾污染空间溢出效应的分样本

分析。 交通发展投入和产出对雾霾污染的空间溢出效

应在不同城市规模和东西部地区保持稳健的影响关系，
但影响强弱表现出差异性。 具体而言， 交通发展对大

城市和东部地区的空间溢出效应显著高于中小城市和

中西部地区。 可能的解释是大城市和东部地区较高的

经济发展水平和产业集聚程度引致了过多的交通运输

压力， 当前我国以公路为主的交通运输结构和交通拥

堵问题对雾霾溢出效应贡献比重较大， 因此交通运输

产出对雾霾空间溢出效应产生更为显著的促进作用。
相对应地， 积极推进交通发展投入对于解决大城市和

东部地区的雾霾溢出达成了更为针对有效的减排目的。
（２） 雾霾污染的时空溢出效应的分样本分析。

由于雾霾污染的时空溢出效应的回归结果在交通发展

投入和交通发展产出中均保持稳健性， 我们以交通发

展投入为例进行解释分析。 从交通发展投入的回归结

果来看， 首先， 前一期雾霾污染水平 （ ｌｎＰＭｔ－１） 每

增长 １％， 当期大城市雾霾污染水平将上升 ２􀆰 ６８％，
显著高于中等城市的 ０􀆰 ７７％和小城市的 ０􀆰 ９０％； 同

时， 当期东部地区雾霾污染水平将上升 １􀆰 ４３％， 显

著地高于中部和西部地区的 ０􀆰 ６８％和 ０􀆰 ６６％。 这说

明东部地区和规模较大的城市地区雾霾污染的时间依

赖特征较强， 前一期雾霾污染水平会显著影响当前的

污染值。 可能的解释是大城市和东部地区产业集聚程

度较高， 产业空间布局、 能源利用结构等影响雾霾污

染的因素在短时间内调整较为困难， 从而时间依赖特

征相对于小城市来说更为明显， 这也提醒规模较大城

市的地方政府在治理雾霾过程中要做长远打算， 做好

打长期攻坚战的准备。 其次， 周围城市雾霾污染水平

（Ｗ×ｌｎＰＭ） 每增长 １％， 大城市地区雾霾污染将提高

１３􀆰 ５６％， 而东部地区雾霾污染水平将提高 ３􀆰 ２２％，
两者均显著高于中小城市或中西部地区。 这说明产业

集聚水平高的大城市和东部地区不仅容易发生正向的

雾霾时间溢出效应， 而且雾霾污染的正向空间溢出效

应也同样显著。 这一结论提醒我们： 大城市和东部地

区雾霾的跨地区污染现象已较为普遍， 各级地方政府

应该统一进行政策部署， 破除地方性的保护主义， 建

立跨区域联合优化机制， 合理安排产业空间布局， 协

同治理雾霾污染的空间溢出效应。

七、 交通结构对雾霾污染空间

溢出效应影响的进一步讨论

　 　 从上述回归分析中， 我们发现交通发展整体水平

有效地降低了雾霾污染的空间溢出效应， 那么交通运
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输结构是如何影响雾霾溢出现象呢？ 在整体交通发展

进程中， 交通规模的提升是基础， 交通结构的合理运

营是提质增效的保障， 如何发挥交通这一基础要素在

促进城市经济发展的同时降低其对自然环境的负外部

性影响， 交通运输结构起到尤为关键的作用。 因此，
为了更加深入地考察交通运输结构对雾霾污染空间溢

出效应的影响， 我们从综合交通运输结构和公路交通

出行结构两个方面进行考察， 分析其对雾霾污染区域

空间溢出效应的差异性影响和内在动因， 力求为优化

交通运输结构提供一定政策参考。 具体指标选用说

明、 数据来源如表 ６所示， 空间溢出效应回归分析结

果如表 ７所示。

表 ６ 交通结构指标相关说明

综合交通运输结构

公路货运量占总货运量

（公路、 铁路、 水运和航空） 比值
ＴＳ１

公路客运量占总客运量

（公路、 铁路、 水运和航空） 比值
ＴＳ２

公路交通出行结构 人均公共汽车拥有量 ＴＴＳ

　 　 注： 相关数据来源于 《中国城市经济统计年鉴》 和 《中国区域经

济数据库》。

表 ７ 交通结构对雾霾污染空间溢出效应回归结果

解释变量
被解释变量 ｌｎＰＭ

（１） （２） （３）

Ｗ×ＴＳ１
０􀆰 ６２∗∗∗

（４􀆰 １９）
— —

Ｗ×ＴＳ２ —
１􀆰 ９４∗∗∗

（４􀆰 ３３）
—

Ｗ×ＴＴＳ — —
－０􀆰 １４∗∗∗

（－３􀆰 ４６）

时间固定 是 是 是

空间固定 是 是 是

控制变量 是 是 是

ｏｂｓ ２ ４６６ ２ ４６６ ２ ４６６

Ｌｏｇ⁃ｌ ３ ４５７􀆰 ０７ ３ ２５８􀆰 ９２ ３ ２５４􀆰 １９５

　 　 注： 在具体回归模型选择中， 同样根据上述选取原则进行检验，
最终选取动态空间杜宾模型， 并利用极大似然估计进行数据拟合。

从表 ７的回归结果中可以发现： 从综合交通运输

结构来看， 公路货运量占总货运量比值 ＴＳ１和公路客

运量占总客运量比值 ＴＳ２ 的空间系数估计值均在 １％
的水平上显著地促进了雾霾污染的空间溢出效应。 当

前， 由于道路交通具有短途运输便利性、 经济性等方

面的特征， 相比其他几种交通运输方式， 道路交通得

以优先发展， 并在一定程度上造成了综合交通运输网

络结构的失衡现象。 本文的回归结果显示， 我国当前

综合交通运输结构无论在公路客运占比还是公路货运

占比两个方面均产生了雾霾污染的环境负外部性现

象， 过度依赖公路交通运输的交通结构更容易引致雾

霾污染外部性现象。 而从公路交通出行结构来看， 人

均公共汽车占有量每提高 １％， 则雾霾污染的空间溢

出将降低 ０􀆰 １４％。 随着汽车保有量的增加， 交通拥

堵和雾霾污染问题越发严重， 但随着共享经济的发

展， 以公共汽车、 共享单车、 共享电动车为代表的新

型交通模式能够有效地降低交通污染排放的负外部

性， 本文回归结果显示公共汽车的使用能够有效地降

低雾霾污染的空间溢出效应。

八、 结论与政策建议

立足于当前交通拥堵和雾霾污染的社会现实， 本

文利用 ２００５—２０１４ 年 ２７４ 个地级城市的气溶胶学厚

度 （ＡＯＤ） 雾霾数据， 通过构建双向固定的动态空

间杜宾模型， 对我国雾霾污染的时空溢出及交通发展

对雾霾区域溢出效应进行了研究。 结果显示： 雾霾污

染在时间和空间两个方面均具有强烈的溢出效应， 并

且忽视不同城市单位解释变量的外生交互效应将会导

致雾霾内生空间交互效应的高估， 动态的空间杜宾模

型不仅考虑了雾霾污染的时空溢出效应， 更在分析解

释变量外生交互效应的基础上对内生交互效应进行数

据拟合， 能够有效地规避遗漏变量问题带来的偏误。
交通发展整体上不仅有效地降低了本地地区的雾霾污

染， 且通过空间溢出效应显著负向地影响着周围地区。
雾霾污染的时空溢出效应随着距离增加存在 “倒 Ｕ
型” 曲线特征， 而交通发展对雾霾污染的空间溢出效

应则呈现出 “Ｕ型” 的曲线特征， 但两者系数的最大

绝对数值均出现在 ５００ ～ １ ５００ 公里距离之间。 此外，
在东部城市和大城市中， 雾霾污染的时空溢出和交通

发展对雾霾的空间溢出均表现得更为显著。
本文的政策启示为： 首先， 交通发展作为城市间

经济联系和互动的纽带， 虽然交通尾气排放是雾霾污

染的主要来源之一， 但是公路交通基础设施存量的提

高和公路密度的上升均有利于降低雾霾污染， 并有效

地缓解了雾霾空间溢出效应。 针对城市交通路网结构

的特点， 加强道路基础设施建设， 适当地增加公路密

度而非增加宽度可有效改善雾霾污染情况。 其次， 雾

霾污染的时空溢出和交通发展对雾霾空间溢出具有明

显的增强和衰弱特征， 跨界污染现象已较为普遍。 各

地级政府应该统一进行政策部署， 破除地方性的保护

主义， 建立跨区域联合优化机制， 协同治理雾霾污染
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的区域传输效应， 同时在开展区域联合治理雾霾污染

的区间应该重点掌控在 １ ０００ ～ １ ５００ 公里距离之间，
这是交通发展引致雾霾污染传输效应的主要区域。 再

次， 大城市和东部地区由于产业集聚模式、 城市空间

布局、 产业结构和能源利用结构等方面原因， 雾霾污

染的溢出效应具有较强的时空依赖特征， 应该做好针

对雾霾污染治理长期攻坚战的准备。 最后， 在大力促

进交通发展水平的同时， 合理优化交通运输结构， 充

分发挥轨道交通对道路交通， 公共汽车对私家车的替

代作用， 有效控制汽车保有量水平， 改变当前交通运

输结构失衡现象才能够从根本上解决交通污染外部性

问题。 此外， 各地方政府还应积极有效地促进产业结

构优化升级、 合理引进外资和技术研发投入的分配比

例， 最终实现促进经济发展和环境保护的统一。
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团队绩效压力影响团队绩效和员工退缩行为机理探讨
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一、 引言

为更好地应对市场环境的不确定性， 越来越多的

组织倾向于运用团队处理日益复杂多变的经营问题

（佟星和任浩， ２０１９［１］ ）。 在团队管理中， 组织不仅

要求员工不断提高自身能力和绩效， 更期望其作为团

队成员能够利用彼此互补的知识和专业技能， 形成超

越团队中任何个体的技能和经验 （戴佩华和范莉莉，
２０１４［２］）， 进而提升团队整体的绩效水平。 因此， 为

了通过良好的工作表现获得更多的荣誉和工作保障，
员工需要更多的工作投入， 以便更高效地达成高团

队绩效， 相应地， 这也会带给员工更多紧迫感， 从

而产生团队绩效压力 （ ｔｅａｍ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｐｒｅｓｓｕｒｅ）
（Ｍｉｔｃｈｅｌｌ等， ２０１８［３］）。

团队绩效压力作为组织环境中的重要工作特征，
若处理失当会使员工产生焦虑等负面情绪， 导致减少

组织公民行为和增加反生产行为的负面影响 （Ｒｏｄｅｌｌ
和 Ｊｕｄｇｅ， ２００９［４］）。 尽管已有研究指出了团队绩效

压力对团队动机 （Ｇａｒｄｎｅｒ， ２０１２［５］）、 团队绩效 （Ｊａｍｅｓ
和Ｗｏｏｔｅｎ， ２０１０［６］）、 员工工作满意度、 组织承诺、
工作退缩行为 （Ｐｏｄｓａｋｏｆｆ 等， ２００７［７］ ） 等的正向作

用， 但是上述积极影响的形成机制有待进一步揭示，
作用过程的中介机制和适用条件也有待进一步探索。
从现有文献可知， 以往学者们主要从压力、 归因、 认

知评价等视角对团队绩效压力产生积极影响的过程机

制进行了分析与论证， 譬如， 冯明和胡宇飞从压力视

角提出了双元压力源分析框架， 认为不同类型压力源

会对 个 体 产 生 不 同 的 影 响 （冯 明 和 胡 宇 飞，
２０２１［８］）。 然而， 相关的实证研究结论却就挑战性压

力源与个体结果变量的关系尚未达成一致 （ Ｂｌｉｅｓｅ
等， ２０１７［９］）， 这说明仅考虑压力源本身不足以揭示

团队绩效压力的准确作用路径。 Ｐｏｄｓａｋｏｆｆ 等从员工

个体角度研究发现， 当个体认为工作场所压力对其成

长具有积极意义时， 压力就能相应减少其工作退缩行

为的发生［７］。 更进一步地， Ｍｉｔｃｈｅｌｌ 等 （２０１９） ［１０］基
于认知评价理论的研究结果， 明确了当员工将绩效压

力评价为挑战性因素时， 会增加其参与行为并产生更

多的组织公民行为。
虽然已有关于绩效压力的研究成果比较丰富， 但

仍然存在两个问题有待讨论： 一是团队绩效压力作为

团队层面的变量， 在团队层面如何被看待及其对团队

整体的影响如何？ 二是个体层面的现有研究只进行到

认知评价这一环节， 接下来的问题是： 从个体评价到

最终行为的作用路径是怎样的？ 根据 Ｌａｚａｒｕｓ 等的观

点， 情绪是对特定关系意义的回应， 个体的认知评价

会引发相应的情感反应 （Ｌａｚａｒｕｓ 和 Ｆｏｌｋｍａｎ， １９８４［１１］）。
Ｗｅｉｓｓ 和 Ｃｒｏｐａｎｚａｎｏ （１９９６） ［１２］提出的情感事件理论

（ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｅｖｅｎｔｓ ｔｈｅｏｒｙ， ＡＥＴ） 探讨了组织成员在工

作中经历的情感事件 （ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｅｖｅｎｔｓ）、 产生的情感

反应 （ ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｒｅａｃｔｉｏｎｓ） 与其态度及行为的关系，
通过 “事件—情感—态度—行为” 这一完整链条系

统解释了个体情感对工作过程及结果的影响机制。 据

此， 本研究在 Ｍｉｔｃｈｅｌｌ 等 （２０１９） ［１０］研究的基础上，
基于情感事件理论， 将团队绩效压力作为影响所有团

队成员的共同情感事件， 从团队成员应对团队绩效压

力所做出的积极情感反应作切入， 进一步探究团队绩

效压力对团队绩效和员工个体行为的积极影响机制。
鉴于团队绩效压力可能带来的 “双刃剑” 效应，

本研究仅就其积极效果即团队成员倾向于将团队绩效

压力看作积极情感事件的原因进行探讨。 另外， 由于

团队领导的地位和组织赋予其正式权威都对团队成员

的感受及行为产生重要影响， 科学开展压力管理、 充

分发挥绩效压力对团队和员工的积极作用也是团队领

导者的重要职责之一， 其情感表现是成员对情感事件

进行解读与回应的重要调节因素。 综上， 本研究从团

队情感反应的角度切入， 通过将团队绩效压力视为工

作场所中特定的情感事件， 探究团队绩效压力对团队

绩效、 工作退缩行为产生的直接影响以及领导者积极

情感表现的调节作用和积极团队情感基调的中介作用。

二、 文献综述及研究假设

（一） 团队绩效压力与团队绩效、 个体工作退缩

行为

Ｂａｕｍｅｉｓｔｅｒ （１９８４） ［１３］认为压力是 “增加在特定

场合良好表现的重要性的任何因素或因素组合”。 在

此基础上， Ｇａｒｄｎｅｒ 将团队绩效压力界定为能够增强

团队优良产出的三个相互关联因素的集合： 共同成果

问责制 （ｓｈａｒｅｄ ｏｕｔｃｏｍｅ ａｃｃｏｕｎｔａｂｉｌｉｔｙ）、 对工作加强

审查和评估 （ ｈｅｉｇｈｔｅｎｅｄ ｓｃｒｕｔｉｎｙ ａｎｄ ｅｖａｌｕａｔｉｏｎ ｏｆ ｉｔｓ
ｗｏｒｋ）， 以及与团队绩效相关的重大后果 （ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ
ｃｏｎｓｅｑｕｅｎｃｅｓ ａｓｓｏｃｉａｔｅｄ ｗｉｔｈ ｔｈｅ ｔｅａｍｓ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ）
（Ｇａｒｄｎｅｒ， ２０１２［５］）。 不同于普通的外部压力， 面临
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绩效压力的团队更强调卓越的共同工作结果， 其压力

源于预测形成的团队绩效共识与潜在组织绩效之间的

差距， 即压力与其结果是可以事先预见的。 团队成员

的工作投入将被仔细审查并与最后的绩效成果紧密相

联， 因此， 团队绩效压力能给员工带来紧迫感， 督促

成员个体通过共同协作高质量满足领导或客户需求以

更好地实现绩效目标 （Ｇａｒｄｎｅｒ， ２０１２［５］）。
共同成果问责制能够促进员工努力参与完成团队

任务。 史丽萍等 （２０１６） ［１４］认为， 具有共同目标的团

队成员会表现出更强烈的动机， 愿意投入更多的时间

和精力去完成所承担的工作任务。 而与团队绩效相关

的管理目标能够激励员工提升自身绩效， 激发其为团

队做贡献的强烈动机 （李志成等， ２０１８［１５］ ）。 因此，
团队绩效压力下的团队成员因需共同对团队工作成果

负责， 先前已达成的团队共同目标能够激发其工作热

情进而增加其工作投入。
团队绩效压力是强加给员工的外力， 涉及对绩效

的负面评价， 这种负面评价会迫使员工努力提高绩效

以规避消极后果。 当团队绩效目标实现进度低于预期

时， 员工对缓慢进度的消极情绪会刺激其改进工作以

达到预期目标， 即， 当其意识到自身贡献不足且团队

绩效目标的实现面临风险时， 会通过不断地质疑、 修

改原有的工作方式方法， 持续尝试为团队做尽可能大

的贡献以更为有效地实现团队绩效目标 （Ｒｏｄｅｌｌ 和
Ｊｕｄｇｅ， ２００９［４］）。

强调对团队工作的审查和评估以及与团队绩效相

关的奖励、 惩罚和竞争等活动能够增强团队成员对实

现卓越绩效目标重要性的认知。 团队绩效压力强调了

员工奖励取决于团队绩效提升的事实， 这将使员工的

注意力更集中于自身行为是否有助于绩效目标的实

现， 有益于团队成员基于共同目标增强协作， 从而产

生更高质量的团队工作成果。
基于上述分析， 本文提出假设 １ａ。
Ｈ１ａ： 团队绩效压力有助于提升团队绩效。
团队绩效压力不仅影响团队， 也会对团队成员的

个体工作退缩行为产生影响。 Ｊａｍｅｓ 和Ｗｏｏｔｅｎ （２０１０）［６］

认为， 团队绩效压力为员工提供了展示自己能力的机

会， 可以促进员工不断探索和自我学习。 团队绩效压

力因强化了员工个体对团队绩效的关注从而提升其参

与程度。 通过参与完成团队任务， 员工一方面使自己

的知识和技能得到了提升锻炼， 另一方面也向其他团

队成员展示了自己的专业能力。 员工因完成团队绩效

所带来的一系列奖励会刺激员工不断提升能力以完成

团队任务与目标， 增加更多获益的可能。 而工作参与

度的提高相应地减少了员工开小差、 缺勤等工作退缩

行为的发生。
团队绩效压力可以提升员工的自我调控能力。 当

员工为了奖励、 成长与发展而专注于团队绩效目标

时， 这种积极的工作状态能够补充其自我调控所需的

资源， 例如稳定的理性思考、 兴奋状态、 自我适应

等， 由此增加身体、 认知和情感的能量来源， 使其具

有更为活跃的身体状态、 更为坚韧的意识、 智力敏捷

性、 与他人的和谐关系和对工作的积极投入 （万金

等， ２０２１［１６］）。 因此， 员工对团队绩效压力的关注能

够促进自我调节， 进一步使其具备了应对团队绩效压

力的能力， 更加积极主动地应对团队绩效压力， 而不

是选择退缩与回避。
综上， 本文提出假设 １ｂ。
Ｈ１ｂ： 团队绩效压力有助于减少员工个体工作退

缩行为。
（二） 积极团队情感基调的中介作用

藉由情感事件理论， 组织中的工作事件可以分为

令人振奋的事件 （ ｕｐｌｉｆｔｓ） 和负面事件 （麻烦事），
其中令人振奋的事件与积极情感相关， 能够促进工作

目标的实现 （赵然等， ２０１５［１７］）； 而负面事件则与消

极情感相关， 会妨碍工作目标的实现 （Ｗｅｉｓｓ 和 Ｃｒｏ⁃
ｐａｎｚａｎｏ， １９９６［１２］）。 团队绩效压力可以看作组织环

境中令人振奋的积极情感事件， 团队成员针对这一情

感事件的积极情绪反应会对后续的团队结果和个人行

为产生影响。
工作压力源作为工作情境因素的一种， 其通过引

起相应的情绪反应对个体行为产生影响 （宋国学，
２０１６［１８］）。 团队绩效压力实质上是团队成员追求自我

价值实现的欲望内化产生的紧迫感， 员工清楚地意识

到达到和超出绩效期望会得到晋升、 加薪等福利， 反

之则会导致一系列负面后果。 团队绩效压力催生的达

成高绩效的紧迫感会进一步刺激员工后续的心理、 情

绪和生理反应 （Ｍｉｔｃｈｅｌｌ 等， ２０１９［１０］ ）。 另外， 团队

成员从团队绩效压力中看到了个人成长、 学习和目标

达成等机会， 促使其作出积极或挑战性的认知评价，
进而引发积极的情绪和态度， 提高工作满意度并增强

组织承诺 （冯明和胡宇飞， ２０２１［８］ ）。 因此， 团队绩
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效压力在一定程度上可以被视为一种令人振奋的情感

事件， 能够引发团队成员的积极情绪， 使其呈现出积

极的情感表现 （Ｒｏｄｅｌｌ和 Ｊｕｄｇｅ， ２００９［４］）。
团队情感基调 （ ｔｅａｍ ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｔｏｎｅ） 由团队成员

高度相似的个人情感聚合而成， 是指 “群体内的一

致或同质的情感反应” （Ｇｅｏｒｇｅ， １９９０［１９］ ）。 根据团

队成员的情感表现， 团队情感基调可以区分为积极团

队情感基调 （ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｇｒｏｕｐ ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｔｏｎｅ， ＰＧＡＴ） 和

消极团队情感基调 （ｎｅｇａｔｉｖｅ ｇｒｏｕｐ ａｆｆｅｃｔｉｖｅ ｔｏｎｅ， ＮＧＡＴ）。
团队情感基调作为团队层面的情感状态， 代表了团队

成员对共同经历的团队情感事件的共享情绪感知， 能

有效预测成员行为 （Ｇｅｏｒｇｅ， １９９０［１９］ ）， 且对个体和

团队层面上的态度、 行为和绩效都有着显著影响。 现

有研究表明， 在团队层面， ＰＧＡＴ 有利于促进团队成

员之间的合作、 减少冲突， 可以提升团队创造力、 团

队绩效、 团队声誉 （Ｃｏｌｌｉｎｓ 等， ２０１６［２０］ ） 等； 在个

体层面， ＰＧＡＴ 会减少团队成员的缺席行为并增加其

组织公民行为 （Ｇｅｏｒｇｅ， １９９０［１９］ ）。 据此可以初步预

测， 团队绩效压力这一令人振奋的团队情感事件所引

起的积极团队情感基调， 可以有效提升团队绩效， 减

少员工个体工作退缩行为。
由积极情绪的拓展 建构 （ｂｒｏａｄｅｎ⁃ａｎｄ⁃ｂｕｉｌｄ） 功

能可以推断， ＰＧＡＴ不仅能影响团队成员即时的幸福

程度， 拓展其短期的思维与行动， 还能带来建构认知

资源的长期适应性益处， 最终给员工行为与团队产出

带来积极影响。 已有研究表明， ＰＧＡＴ 一方面可以直

接使得团队成员的思维模式变得更加灵活、 包容、 开

放、 具有前瞻性等， 使其精神状态更为饱满， 从而更

高效地完成团队共同目标、 提升团队绩效； 另一方面

也可以增加团队成员当下感觉良好及未来适应良好的

可能性， 一定程度上抑制或者抵消组织中其他消极情

感事件给其带来的消极影响， 进而提升员工整体工作

满意度， 有效降低个体工作退缩行为发生的可能性

（Ｇｅｏｒｇｅ， １９９６［２１］）。 因此， ＰＧＡＴ 可以直接影响个体

的情绪和动机， 进而作用于个体行为和团队结果。 而

且， ＰＧＡＴ 可以通过影响团队成员的互动行为进而对

团队中的个体和整体产生影响。 ＰＧＡＴ 有助于形成愉

悦的工作环境， 减少成员之间的冲突与对立， 使其相

处更为融洽 （Ｇｅｏｒｇｅ， １９９６［２１］）。 处在积极团队情感

基调氛围中的成员会表现出更多的合作意愿， 产生更

多助人行为， 更积极主动地投身于团队任务， 促进其

信息、 观点、 想法等的交流与碰撞和优势互补， 从而

更好地克服任务过程中的问题和困难。 成员之间的互

帮互助、 融洽共处， 也会使得团队中的个体感到充满

干劲与激情， 激发其追求高团队绩效目标的高动机，
最终提升团队绩效。 良好的人际关系使得团队成员更

多地感受到彼此间的信任、 热情、 熟悉与关爱， 得到

更充盈的心理资源， 从而更愿意履行个人的角色义务，
而非采取工作退缩行为 （刘善仕和刘劼旋， ２０２１［２２］）。

综上， 团队绩效压力作为工作场所中的令人振奋

的情感事件， 可以引起团队成员的积极情感反应， 形

成积极团队情感基调， 再通过积极情绪对团队成员个

体、 成员互动关系与团队合作产生积极影响， 最终有

效提升团队绩效、 减少个体的工作退缩行为。
根据上述分析， 特提出假设 ２。
Ｈ２ａ： 团队绩效压力通过积极团队情感基调提升

团队绩效。
Ｈ２ｂ： 团队绩效压力通过积极团队情感基调减少

个体工作退缩行为。
（三） 领导者积极情感表现的调节作用

团队中的领导者拥有组织赋予的正式权威， 对团

队成员的感受与行为有着重要影响。 而情感在领导与

下属 ／团队的相互作用中无所不在， 领导者的情感对

下属的感受、 思考和行为方式， 以及团队的运作与绩

效均至关重要 （范恒和周祖城， ２０１８［２３］）。 下属对特

定情感事件所产生的情感反应很大程度上会受到领导

者情感表现的影响。 一般情况下， 当领导者呈现出积

极情感表现时下属往往更加倾向于对团队情感事件做

出较为积极的回应与评价， 也更容易表露出积极情感

状态 （Ｌｉｕ等， ２０１７［２４］）， 继而基于成员之间的情绪

传染机制可以形成团队整体的共同情感基调 （倪旭

东和周琰喆， ２０１７［２５］）。
领导者高度积极的情感表现首先意味着向外界传

递出了安全、 开放或关心他人的意愿 （冯镜铭和刘

善仕， ２０１８［２６］）， 同时代表了对团队当前任务进展与

完成情况的认可， 基于此， 团队成员对于团队绩效压

力的解释会更趋向于积极和乐观。 如前所述， 团队绩

效压力被团队成员视为一种令人振奋的积极情感事

件， 团队成员在其中看到了满足和超出团队绩效期望

带来的晋升、 加薪和其他发展机会， 所以面对领导者

的积极情感表现， 团队成员会认为自己的工作受到了

团队领导的肯定与赞赏， 进而加强了其完成团队绩效
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目标即可带来期望结果的已有信念。 其次， 作为一

种有效的传播机制， 领导者高度积极的情感表现也

更容易唤起下属即团队成员的积极情感 （Ｖｉｓｓｅｒ 等，
２０１３［２７］）， 消减团队绩效压力带来的紧迫感。 最后，
当领导者呈现出高度积极的情感表现时， 团队成员会

感受到安全、 开放与友好， 即使处于团队绩效压力

下， 成员之间、 成员与领导者依旧会进行积极的互

动， 增进成员间的联系和友谊， 促进沟通协调， 进而

形成良好的团队氛围 （Ｖｉｓｓｅｒ 等， ２０１３［２７］ ）。 由此可

以预测， 领导者积极情感表现程度越高， 其对团队情

感事件的调节作用越强。 当领导者表现出高度积极的

情感时， 团队成员更易流露出积极的情感表现， 进而

呈现出更为积极的团队情感基调。
然而， 当领导者积极情感表现不那么明显时， 领

导者首先向外界传达了一种不够友好、 希望保持距离

的意愿 （冯镜铭和刘善仕， ２０１８［２６］）， 表明领导者对

团队当前工作的整体进展与完成情况并不满意。 团队

成员虽然从团队绩效压力中看到了晋升、 加薪等期望

的结果， 但由于领导者的消极情感表现， 其倾向于反

思是否有不足或过错之处， 心理上会感到紧张与不

安。 其次， 基于领导者情感表现的传播机制 （Ｖｉｓｓｅｒ
等， ２０１３［２７］ ）， 在领导者积极情感表现较弱的团队

中， 团队成员会有更多团队绩效压力的紧迫感， 较多

消极情绪的体验， 团队整体也不太可能呈现出积极的

情感氛围。 最后， 当领导者呈现出不甚积极的情感表

现时， 团队成员会警觉甚至将其解读为威胁、 可怕的

象征， 在团队绩效压力之下， 团队内的人际关系会更

加紧张， 产生更多不舒适感， 进而影响到整体的团队

情感基调。
据此， 本研究提出假设 ３。
Ｈ３： 领导者积极情感表现正向调节团队绩效压

力和积极团队情感基调之间的关系。 领导者积极情感

表现程度越高， 团队绩效压力与积极团队情感基调的

正向关系越强。
鉴于领导者积极情感表现会影响团队绩效压力与

积极团队情感基调之间的关系， 本文进一步预测， 团

队绩效压力通过积极团队情感基调对团队绩效的影响

同样会受到领导者积极情感表现的调节影响。 因为领

导者的积极情感表现作为一种重要的工作资源 （ ｊｏｂ
ｒｅｓｏｕｒｃｅｓ）， 可以帮助团队成员更好地实现目标， 激

励其成长和发展， 增强其在团队中的幸福感。 当领导

者具有高度积极的情感表现时， 团队成员可以感受到

更多的包容与友好， 成员间的关系更为良性和积极且

愉悦轻松 （Ｇｅｏｒｇｅ， １９９６［２１］）， 这可以帮助团队成员

更好地应对工作中的挑战和机遇， 更热爱和认同所从

事的工作， 产生较高的内部动机和职业满意度， 从而

增加工作投入。 如此， 它一方面消减了高团队绩效压

力带来的紧张感， 另一方面也会引导团队成员对团队

绩效压力这一情感事件作出更多积极评价与回应， 表

露出更多积极情感， 呈现出更加积极的团队情感基

调。 由此， 团队成员共同努力实现绩效目标时， 通过

加强彼此的沟通与协作能够更好地实现技能的互补与

进步， 这将更加有助于团队整体目标的实现与提升团

队绩效。 相对而言， 领导者不够明显的积极情感表现

可能会加剧团队成员在高团队绩效压力下的紧迫感，
使团队成员难以对团队绩效压力作出积极评价与回

应， 导致不甚积极的情感表现， 这会挫伤其工作积极

性， 从而不利于团队绩效的提升。
综上， 本文进一步提出假设 ４。
Ｈ４： 领导者积极情感表现正向调节团队绩效压力

通过积极团队情感基调对团队绩效产生的间接影响；
领导者积极情感表现程度越高， 上述间接影响越强。

根据上述分析与假设推导， 我们构建了本研究的

概念模型图， 如图 １所示。
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图 １　 团队绩效压力对团队绩效与工作退缩行为影响的概念模型图
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三、 研究设计

（一） 数据收集和样本描述

本研究通过问卷调查的方式收集所需数据。 调查

对象来自银行、 电力、 医药、 建筑等行业的 ６家大型

企业总部及其分公司下属单位。 为减少同源方差， 本

研究使用配对问卷进行数据收集， 采用团队管理人员

与员工两种数据来源的多源评价方式克服可能存在的

主观偏见。 在数据收集过程中， 首先， 与对应企业

的人力资源部门负责人取得联系， 向其简要介绍本

次问卷调查的主要目的； 其次， 根据人力资源部门

提供的企业团队清单等资料， 随机抽取研发、 职能

管理、 生产、 营销等部门的团队领导及成员并配对

编号； 最后， 研究人员到企业现场发放问卷， 监督

填写然后回收。
本次研究调研共回收有效问卷 ５５８ 份， 共涉及

９８个团队， 有效回收率达 ９５％。 有效样本中， 性别

方面， 领导层男性占比 ６７􀆰 ２％， 员工层男性占比

５２􀆰 ４％； 年龄方面， 领导层以 ３１ ～ ３５ 岁和 ４１ 岁及以

上居多， 分别占 ３０􀆰 ４％和 ４１􀆰 １％， 员工层则以 ２６ ～
３０岁和 ３１ ～ ３５ 岁居多， 分别占 ３０􀆰 ７％和 ３２％； 学历

方面， 均以本科为主， 领导层和员工层分别占比

７０􀆰 ９％和 ６９􀆰 ６％， 其次为硕士研究生学历， 领导层占

比 ２６􀆰 １％， 员工层占比 １６􀆰 １％； 工作年限方面， 领

导层以 １３年及以上居多， 占比 ４７􀆰 ２％， 其次为 １０ ～
１２ 年， 占比 １９􀆰 ６％， 员工层以 ４ ～ ６ 年居多， 占比

２４􀆰 ８％， 其次为 ７ ～ ９ 年， 占比 ２２􀆰 ８％； 工作职位方

面， 领导层以中层管理人员为主， 占比 ６７􀆰 ２％， 员

工层大多为执行人员， 占比 ６７􀆰 ８％。 团队信息方面，
团队规模以 ５～１２人为主， 占比 ６２􀆰 ４％， 平均团队成

员规模为 １２􀆰 ９７ 人； 团队成立平均年限为 ５􀆰 ０５ 年；
团队类型中， 研发团队、 职能管理团队、 生产团队、
营销团队分别占比 １３􀆰 ４％、 ４６􀆰 ８％、 ２７􀆰 ８％、 １０􀆰 ０％。

（二） 变量测量

本研究所采用问卷均为国外学者开发的成熟量

表， 为确保量表有效性， 采用翻译 回译的方法对量

表进行确定。 首先由 １名人力资源管理专业的副教授

和 ４名人力资源管理专业的硕士研究生分别独立翻

译， 将上述 ５份翻译的量表进行详细比对、 讨论修改

形成初步量表之后， 再邀请 ２名管理学领域的专家对

量表做进一步的修改和调整， 进一步提高量表的有效

性。 本研究涉及的量表说明如下：
团队绩效压力： 采用 Ｚｈａｎｇ等 （２０１７） ［２８］开发的

量表， 共 ８ 个题项。 示例题项如 “公司为我们团队

设定了较高的绩效目标” “团队成员在公司中的发展

前景取决于团队能否实现优秀的绩效” 等。 该量表

由领导填写， 采用 ５点 Ｌｉｋｅｒｔ量表进行评价 （１～５ 表

示从 “完全不符合” 到 “完全符合” ）。
积极团队情感基调： 采用 Ｗａｔｓｏｎ 等 （１９８８） ［２９］

开发的积极和消极情绪量表 （ＰＡＮＡＳ） 中的积极情

绪部分， 共 １０ 个题项。 示例题项如 “兴奋的” “热
情的” “受到鼓舞的”。 该量表由员工填写， 并聚合

到团队层面， 采用 ５点 Ｌｉｋｅｒｔ量表进行评价 （１～５ 表

示从 “很少或基本没有” 到 “极度地” ）。
团队绩效： 采用 Ｗｉｌｌｉａｍｓ等 （２００７） ［３０］开发的量

表， 共 ４个题项。 国内学者白新文等 （２０１１） ［３１］的研

究证实了该量表具有较高的信度。 示例题项如 “我
管辖的团队充分完成了所分配的任务” “我管辖的团

队达到了常规的绩效要求” 等。 该量表由领导填写，
采用 ７点 Ｌｉｋｅｒｔ量表进行评价 （１ ＝非常不同意； ７ ＝
非常同意）。

工作退缩行为： 采用 Ｌｅｈｍａｎ 等 （１９９２） ［３２］开发

的量表， 共 １０个题项。 示例题项如 “产生缺席的念

头” “擅自离开工作岗位” 等。 该量表由员工填写，
采用 ５点 Ｌｉｋｅｒｔ量表进行评价 （１ ～ ５ 表示从 “从不”
到 “总是” ）。

领导者积极情感表现： 采用 Ｗａｔｓｏｎ 等 （１９８８） ［２９］

开发的积极和消极情绪量表 （ＰＡＮＡＳ） 中的积极情

绪部分， 共 １０ 个题项。 示例题项如 “兴奋的” “热
情的” “受到鼓舞的”。 该量表由领导填写， 采用 ５
点 Ｌｉｋｅｒｔ量表进行评价 （１ ～ ５ 表示从 “很少或基本

没有” 到 “极度地” ）。
控制变量： 本研究将团队规模、 团队经验以及团

队异质性 （如成员在年龄、 性别、 工作经验上的差

异等） 作为控制变量， 以控制其对团队绩效与团队

成员个体行为的影响。 团队层面的控制变量包括团队

规模、 团队成立时间； 个体层面的控制变量包括性

别、 年龄、 学历、 工作年限。

四、 数据分析与结果

（一） 信度与效度检验

本研究采用 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 和组合信度 （ＣＲ） 作
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为检测指标评估潜变量的信度。 具体结果如表 １ 所

示。 各变量的 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 值与组合信度值均大于

０􀆰 ７， 满足经验标准， 表明通过了信度检验， 量表具

有良好的内部一致性。
效度检验包括内容效度、 聚合效度和区分效

度。 内容效度上， 本研究变量测量均借鉴相关文献

中的成熟量表， 从而可以充分保障各构念的内容效

度。 为了检验聚合效度， 本研究对各指标的因子载

荷、 各潜变量的平均方差提取值 （ＡＶＥ） 进行了计

算并汇总 （参见表 １ 所示）。 分析结果显示， 所有

测量指标的因子载荷均超过 ０􀆰 ５ 的临界值， 大部分

指标的因子载荷大于 ０􀆰 ８； 各潜变量的平均方差提

取值均大于 ０􀆰 ５， 符合判别标准， 因此量表的聚合

效度较高。

表 １ 信度和聚合效度

变量名称 因子载荷范围 ＡＶＥ ＣＲ Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α

团队绩效压力 ０􀆰 ６６７～０􀆰 ８４６ ０􀆰 ５６１ ０􀆰 ９１０ ０􀆰 ８１７

积极团队情感基调 ０􀆰 ６４０～０􀆰 ８２４ ０􀆰 ５１９ ０􀆰 ９１５ ０􀆰 ８３２

团队绩效 ０􀆰 ８０４～０􀆰 ９０８ ０􀆰 ７５２ ０􀆰 ９２４ ０􀆰 ９２４

工作退缩行为 ０􀆰 ６４５～０􀆰 ８７７ ０􀆰 ５３４ ０􀆰 ９２１ ０􀆰 ８８１

领导者积极情感表现 ０􀆰 ６３０～０􀆰 ８９８ ０􀆰 ５７３ ０􀆰 ９３０ ０􀆰 ７７９

　 　 为了检验各主要变量之间的区分效度， 并考虑到

本研究的理论模型存在个体与团队两个层次， 需要进

行多水平分析， 因此本研究采用Ｍｐｌｕｓ ７􀆰 ０进行验证性

因子分析。 第一步， 首先进行单水平的验证性因子分

析， 从数据结果看， 单水平模型拟合效果不是很理想

（ＣＦＩ＝ ０􀆰 ６４９， ＴＬＩ＝ ０􀆰 ６２６， ＲＭＳＥＡ ＝ ０􀆰 ０９９， ＳＲＭＲ ＝
０􀆰 ０８７）。 接下来， 进行多水平验证性因子分析。 本

研究构建了基准模型 （五因子模型）， 并同时构建了

四个备选模型进行比较 （依次为四因子、 三因子、
双因子、 单因子模型）。 从各指标拟合情况来看， 五

因子模型拟合较好， 符合判定标准， 且明显优于各备

选模型 （ＡＩＣ、 ＢＩＣ 与其他模型相比有所减少， ＣＦＩ ＝
０􀆰 ９６３＞ ０􀆰 ９５， ＴＬＩ ＝ ０􀆰 ９５４ ＞ ０􀆰 ９５， ＲＭＳＥＡ ＝ ０􀆰 ０４４ ＜
０􀆰 ０８）， 模型分析结果参见表 ２。 分析结果表明本研

究模型具有较好的区分效度， 共同方法偏差不会对本

研究结果产生严重影响。

表 ２ 验证性因子分析结果

模型 χ２ ｄｆ ＬＬ ＡＩＣ ＢＩＣ ＣＦＩ ＴＬＩ ＲＭＳＥＡ
ＳＲＭＲ

Ｗｉｔｈｉｎ Ｂｅｔｗｅｅｎ

五因子模型１ １ ６８９􀆰 １０ ８４８ －５ ３５７􀆰 ３４ １１ ０１８􀆰 ６９ １１ ６４６􀆰 ６３ ０􀆰 ９６３ ０􀆰 ９５４ ０􀆰 ０４４ ０􀆰 ０７８ ０􀆰 １１２

四因子模型２ １ ８７７􀆰 ６３ ８６１ －５ ４８６􀆰 １６ １１ ２５０􀆰 ３１ １１ ８２４􀆰 ５５ ０􀆰 ６３５ ０􀆰 ６１６ ０􀆰 ０５１ ０􀆰 ０８１ ０􀆰 １１６

四因子模型３ １ ８８９􀆰 ７７ ８６１ －５ ４９２􀆰 ３３ １１ ２６２􀆰 ６５ １１ ８３６􀆰 ９０ ０􀆰 ６３１ ０􀆰 ６１２ ０􀆰 ０５１ ０􀆰 ０８２ ０􀆰 １１７

四因子模型４ １ ９０９􀆰 ３５ ８６１ －５ ５０２􀆰 １２ １１ ２８２􀆰 ２４ １１ ８５６􀆰 ４８ ０􀆰 ６２４ ０􀆰 ６０４ ０􀆰 ０５１ ０􀆰 ０８２ ０􀆰 １１８

三因子模型５ ２ ００４􀆰 ９１ ８６３ －５ ５４９􀆰 ９０ １１ ３７３􀆰 ７９ １１ ９３９􀆰 ７７ ０􀆰 ５９０ ０􀆰 ５７０ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ０８１ ０􀆰 １１９

双因子模型６ ２ １３４􀆰 ２６ ８６４ －５ ６１４􀆰 ５７ １１ ５０１􀆰 １５ １２ ０６３􀆰 ００ ０􀆰 ５４４ ０􀆰 ５２２ ０􀆰 ０５７ ０􀆰 ０８１ ０􀆰 １２１

单因子模型７ ２ ０８５􀆰 ２９ ８５４ －５ ５９０􀆰 ０９ １１ ４７２􀆰 １８ １２ ０７５􀆰 ３４ ０􀆰 ５５８ ０􀆰 ５３１ ０􀆰 ０５６ ０􀆰 ０８６ ０􀆰 １８５

　 　 注： １ 假设模型； ２团队绩效压力＋领导者积极情感表现合并为同一因素； ３领导者积极情感表现＋积极团队情感基调合并为同一因素； ４积极

团队情感基调＋团队绩效合并为同一因素； ５ 团队绩效压力＋积极团队情感基调＋领导者积极情感表现合并为同一因素； ６ 团队绩效压力＋积极团队

情感基调＋领导者积极情感表现＋团队绩效合并为同一因素； ７ 所有变量合并为同一因素。
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（二） 聚合检验

在本研究中， 团队情感基调定义在团队层次， 由

于该变量由个体成员填写， 因此， 为得到团队层面数

据， 需要检验个体层数据加总到团队层的可行性。 经

计算， 团队情感基调的 Ｒｗｇ（ ｊ） 的平均值、 ＩＣＣ （１）、
ＩＣＣ（２） 分别为 ０􀆰 ９４、 ０􀆰 ３５、 ０􀆰 ７０， 各项指标均达

到聚合标准。 因此， 可以将团队情感基调聚合为团

队层。
（三） 描述性统计与相关性分析

本研究采用 ＳＰＳＳ ２１􀆰 ０ 对变量进行描述性统计

和相关性分析， 结果如表 ３ 所示。 从结果来看，
各变量两两之间的相关系数均小于 ０􀆰 ７， 所有变量

的 ＡＶＥ 的平方根 （粗体） 远大于其与其余变量的

相关系数， 进一步表明量表具有良好的区分效度。
另由表 ３ 可知， 团队绩效压力与团队绩效显著正

相关 （ ｒ＝ ０􀆰 ４３， ｐ＜０􀆰 ００１）， 团队绩效压力与积极团

队情感基调显著正相关 （ ｒ＝ ０􀆰 ２９， ｐ＜０􀆰 ００１）， 积极

团队情感基调与团队绩效显著正相关 （ ｒ ＝ ０􀆰 ３２， ｐ＜
０􀆰 ００１）， 这为验证相关假设提供了初步的研究

基础。

表 ３ 变量的描述性统计和相关系数表

变量 Ｍ ＳＤ １ ２ ３ ４ ５ ６

个体层面变量 （Ｎ＝ ４６０） １２􀆰 ９７ ９􀆰 ６３

１􀆰 性别 １􀆰 ３３ ０􀆰 ４７

２􀆰 年龄 ３􀆰 ８９ １􀆰 １０ －０􀆰 ２７∗∗∗

３􀆰 学历 ３􀆰 ２３ ０􀆰 ４９ －０􀆰 ０５ ０􀆰 ３６∗∗∗

４􀆰 工作年限 ３􀆰 ９６ １􀆰 ２０ －０􀆰 ２０∗∗∗ ０􀆰 ６６∗∗∗ ０􀆰 ２５∗∗∗

５􀆰 工作退缩行为 １􀆰 ４４ ０􀆰 ４４ －０􀆰 １０∗ －０􀆰 ０９ －０􀆰 ０２ ０􀆰 ０３ ０􀆰 ７３

团队层面变量 （Ｎ＝ ９８）

１􀆰 团队规模 １２􀆰 ９７ ９􀆰 ６３

２􀆰 团队成立时间 ５􀆰 ０５ ７􀆰 ３０ ０􀆰 ２２∗∗∗

３􀆰 团队绩效压力 ４􀆰 １６ ０􀆰 ４８ ０􀆰 ２２∗∗∗ ０􀆰 １８∗∗∗ ０􀆰 ７５

４􀆰 积极团队情感基调 ３􀆰 ９０ ０􀆰 １９ ０􀆰 ２０∗∗∗ ０􀆰 １１∗ ０􀆰 ２９∗∗∗ ０􀆰 ７２

５􀆰 团队绩效 ６􀆰 ０６ ０􀆰 ７３ ０􀆰 ３５∗∗∗ ０􀆰 ２２∗∗∗ ０􀆰 ４３∗∗∗ ０􀆰 ３２∗∗∗ ０􀆰 ８７

６􀆰 领导者积极情感表现 ３􀆰 ６７ ０􀆰 ４４ ０􀆰 ０９ ０􀆰 ０９ ０􀆰 ４１∗∗∗ ０􀆰 ３４∗∗∗ ０􀆰 ６０∗∗∗ ０􀆰 ７６

　 　 注： ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ００１， ∗∗ｐ＜０􀆰 ０１， ∗ｐ＜０􀆰 ０５， 下同。 对角线粗体为 ＡＶＥ的平均值， 其他为 Ｐｅａｒｓｏｎ相关系数。

（四） 假设检验

运用 Ｍｐｌｕｓ ７􀆰 ０对各研究假设进行验证后得到最

终的回归分析结果汇总整理如表 ４所示。
首先分析模型的主效应 （团队绩效压力对团队

绩效和个体工作退缩行为的影响）。 对于假设 １ａ， 由

表 ４中模型 ３可知， 团队绩效压力对团队绩效有显著

正向影响 （ ｂ ＝ ０􀆰 ５８， ｐ＜０􀆰 ００１）， 因此， 假设 １ａ 成

立。 同理， 由表 ４中模型 ６可得， 团队绩效压力对个

体工作退缩行为有显著负向影响 （ ｂ ＝ － ０􀆰 ２７， ｐ ＜
０􀆰 ００１）， 因此， 假设 １ｂ 成立。 另外， 根据 Ｍｐｌｕｓ 输
出结果绘制的路径分析图 （参见图 ２） 可以直观显示

前述分析结果。
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图 ２　 模型主效应路径图

　 　 注： 图中数据为非标准化系数。

接下来验证积极团队情感基调的中介效应。 首先

采用逐步法 （Ｂａｒｏｎ 和 Ｋｅｎｎｙ， １９８６［３３］ ） 对中介效应

进行检验。 根据表 ４中模型 １可知， 团队绩效压力对
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积极团队情感基调有显著正向影响 （ ｂ ＝ ０􀆰 ３９， ｐ ＜
０􀆰 ００１）； 由表 ４中模型 ４可知， 积极团队情感基调对

团队绩效有显著正向影响 （ｂ ＝ ０􀆰 ４０， ｐ＜０􀆰 ００１）； 当

团队绩效压力和积极团队情感基调同时预测团队绩效

时， 根据模型 ５， 积极团队情感基调对团队绩效具有

显著正向影响 （ｂ ＝ ０􀆰 ２４， ｐ＜０􀆰 ００１）， 但此时团队绩

效压力对团队绩效的影响虽然显著但有所减弱 （ｂ ＝
０􀆰 ５０， ｐ＜０􀆰 ００１）。 由此表明假设 ２ａ 成立， 即积极团

队情感基调在团队绩效压力和团队绩效之间起到部分

中介作用。 上述中介效应的路径分析图如图 ３所示。
同理， 对于假设 ２ｂ： 首先， 根据表 ４ 中模型 ２，

团队绩效压力对积极团队情感基调有显著正向影响

（ｂ＝ ０􀆰 ３８， ｐ ＜ ０􀆰 ０１）； 其次， 根据表 ４ 中的模型 ７，
积极团队情感基调对工作退缩行为有显著负向影响

（ｂ＝ －０􀆰 ４６， ｐ＜０􀆰 ０５）； 当团队绩效压力和积极团队

情感基调同时预测工作退缩行为时， 根据表 ４中模型

８， 积极团队情感基调对工作退缩行为具有显著负向

�K4�
�� �K4�
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图 ３　 模型中介效应路径图

　 　 注： 图中数据为非标准化系数。 实线为直接效应， 虚线为间接

效应。

影响 （ｂ＝ －０􀆰 ４６， ｐ＜０􀆰 ０５）， 但此时团队绩效压力对

工作退缩行为的影响不再显著 （ｂ ＝ －０􀆰 １０， ｎｓ）。 综

合模型 ２、 模型 ７ 与模型 ８ 的分析可以推断假设 ２ｂ
成立， 此时积极团队情感基调的中介效应仍然存在，
积极团队情感基调在团队绩效压力与工作退缩行为之

间起到了完全中介的影响作用。 上述中介效应的路径

分析图如图 ４所示。

表 ４ 回归分析结果

类别
积极团队情感基调 团队绩效 工作退缩行为

模型 １ 模型 ２ 模型 ３ 模型 ４ 模型 ５ 模型 ６ 模型 ７ 模型 ８

团队绩效压力 ０􀆰 ３９∗∗∗ ０􀆰 ３８∗∗ ０􀆰 ５８∗∗∗ ０􀆰 ５０∗∗∗ －０􀆰 ２７∗∗∗ －０􀆰 １０

积极团队情感基调 ０􀆰 ４０∗∗∗ ０􀆰 ２４∗∗∗ －０􀆰 ４６∗ －０􀆰 ４６∗

　 　 注： ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ００１， ∗∗ｐ＜０􀆰 ０１， ∗ｐ＜０􀆰 ０５。 表中数据为非标准化系数。
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图 ４　 模型中介效应路径图

　 　 注： 图中数据为非标准化系数。 实线为直接效应， 虚线为间接

效应。

为更好地验证中介效应， 本研究进一步通过

Ｐｒｅａｃｈｅｒ和 Ｈａｙｅｓ （２００４） ［３４］以及 Ｈａｙｅｓ 和 Ｓｃｈａｒｋｏｗ

（２０１３） ［３５］提出的拔靴法 （Ｂｏｏｔｓｔｒａｐｐｉｎｇ） 对假设 ２ａ
与 ２ｂ进行验证。 在 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 中进行 ５ ０００ 次放回抽

样， 置信区间为 ９５％的情况下， 检验结果显示中介

效应的区间不包含 ０ （ ＬＬＣＩ ＝ ０􀆰 ０６， ＵＬＣＩ ＝ ０􀆰 １４），
团队绩效压力通过积极团队情感基调影响团队绩效的

中介效应值为 ０􀆰 ０９ （Ｐ＜０􀆰 ００１）， 因此假设 ２ａ再次得

到支持。 同理， 由检验结果 （ＬＬＣＩ ＝ －０􀆰 ３６， ＵＬＣＩ ＝
－０􀆰 ０４， 不包含 ０）， 且团队绩效压力通过积极团队情

感基调影响工作退缩行为的中介效应值为－０􀆰 １８ （Ｐ＜
０􀆰 ０５）， 因此， 假设 ２ｂ也再次得到验证。

接下来进行调节效应的检验。 首先检验假设 ３，
即领导者积极情感表现在团队绩效压力和积极团队情

感基调之间所起的调节作用。 统计分析结果参见表

５。 由表 ５中模型 １０可知， 团队绩效压力和领导者积

极情感表现的乘积项对积极团队情感基调有显著影响

（ｂ＝ ０􀆰 ２２， ｐ＜０􀆰 ０１）。 为了更为直观地表现领导者积

极情感表现的调节作用， 本文绘制了如图 ５ 所示的

调节效应图。 从调节效应图中可以看出， 当领导者

积极情感表现高时， 团队绩效压力与积极团队情感

基调之间的回归线较为陡峭， 表明此时团队绩效压

力对积极团队情感基调的正向作用较强； 而当领导

者积极情感表现低时， 团队绩效压力与积极团队情
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感基调之间的回归线较为平坦， 表明此时团队绩效

压力对积极团队情感基调的正向作用较弱。 因此，
假设 ３ 成立。

表 ５ 调节效应检验

类别
积极团队情感基调

模型 ９ 模型 １０

团队绩效压力 ０􀆰 １８∗ ０􀆰 ２７∗∗

领导者积极情感表现 ０􀆰 ４０∗∗∗ ０􀆰 ３０∗∗∗

团队绩效压力×领导者积极情感表现 ０􀆰 ２２∗∗

　 　 注： 表中数据为非标准化系数。
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图 ５　 模型调节效应图

最后检验假设 ４， 即领导者积极情感表现在团队

绩效压力通过积极团队情感基调影响团队绩效中所起

到的被调节的中介作用。 最终分析结果参见表 ６。 由

表 ６可知， 与较低的领导者积极情感表现相比， 领导

者积极情感表现较高时的间接效应更强 （前者效应

值为 ０􀆰 ０５， 后者效应值为 ０􀆰 １０， ｐ＜０􀆰 ０１）， 且 ９５％ＣＩ
［０􀆰 ０５， ０􀆰 １６］， 不包含 ０。 两种间接效应的差值为

０􀆰 ０５， 并且置信区间为 ［０􀆰 ０３， ０􀆰 ０９］， 不包含 ０， 结

表 ６ 被调节的中介效应检验

类别

调节变量

领导者积极

情感表现

因变量

团队绩效

效应值 ＳＥ Ｂｏｏｔ９５％ＣＩ

团队绩效压力通过积

极团队情感基调影响

团队绩效的间接作用

高 ０􀆰 １０∗∗ ０􀆰 ０３ ［０􀆰 ０５， ０􀆰 １６］

低 ０􀆰 ０５∗∗ ０􀆰 ０２ ［０􀆰 ０２， ０􀆰 ０８］

差异 ０􀆰 ０５∗∗ ０􀆰 ０８ ［０􀆰 ０３， ０􀆰 ０９］

果表明差异显著。 据此可以推断假设 ４成立， 即领导

者积极情感表现调节团队绩效压力通过积极团队情感

基调对团队绩效产生的间接影响， 与低领导者积极情

感表现相比， 在高领导者积极情感表现下， 团队绩效

压力通过积极团队情感基调对团队绩效的间接作用更

为显著。 分析结果报告的被调节的中介效应值为

０􀆰 ０５（ｐ＜０􀆰 ０５）。

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本研究基于情感事件理论， 将团队绩效压力视为

一种积极的情感事件探究团队绩效压力对团队整体绩

效以及团队成员工作退缩行为的影响机理， 论证并分

析了团队绩效压力积极效应的可能路径及其适应条

件。 经由 Ｍｐｌｕｓ软件对有效调查问卷分析后得到如下

主要研究结论。
第一， 团队绩效压力有助于提升团队绩效与减少

团队成员个体的工作退缩行为。 处于团队绩效压力下

的成员个体需要一起对团队工作成果负责， 共同的工

作成果负责制能够激发其为团队做贡献的动机从而增

加工作投入， 而积极的工作投入能够减少员工个体的

工作退缩行为。 并且， 团队绩效压力强调了团队绩效

提升与个体奖惩的相关性， 这有助于加强团队成员间

的协作并提高团队工作成效。
第二， 团队绩效压力可以藉由积极的团队情感基

调影响团队绩效和员工退缩行为。 团队情感基调由团

队成员高度相似的个人情感聚合而来。 团队绩效压力

作为职场中令人振奋的情感事件， 激发了团队成员对

于个人成长和学习的动机， 能够引发团队成员的积极

情绪从而形成积极的团队情感基调， 这种积极情绪有

利于团队成员间的互动与合作、 减少成员间的冲突与

对立， 由此， 相得益彰的团队成员关系可以激发追求

高团队绩效目标的成就动机， 使得个体更愿意履行个

人的角色义务从而减少了个体退缩行为、 有利于提升

团队绩效。
第三， 领导者积极情感的表现程度越高， 团队绩

效压力对积极团队情感基调的正向影响越大。 而且，
领导者积极情感表现正向调节作用于积极团队情感基

调在团队绩效压力和团队绩效之间的中介效应。 因

此， 领导者的积极情感表现作为一种重要的工作资

源， 影响着团队整体目标的实现和团队成员个体的工
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作行为表现。 在高领导者积极情感表现的工作环境

中， 高团队绩效压力所致的紧张感能够被减弱， 可以

引导团队成员对团队绩效压力做出比较积极的反馈，
团队绩效压力更容易引发积极团队情感基调， 这将有

助于团队整体目标的实现从而提升团队绩效。 以往从

认知角度对领导者的相关研究， 大多关注领导者风格

与领导类型 （如变革型领导、 魅力型领导等） 对下

属的影响， 然而无论哪一种领导风格或类型对下属的

影响均离不开情感的运用， 本研究证实了领导者积极

情感对下属发挥的积极作用， 从理论上解释了领导者

的积极情绪能够给个人和团队带来积极影响的有效实

现途径。
（二） 管理启示及建议

笔者从上述研究及其结论得到相关管理启示， 特

提出如下改进企业组织管理团队的建议。
第一， 制定合理的团队绩效目标， 通过提高团队

目标一致性和团队效率增强团队有效性。 团队绩效压

力是对团队成果的强调， 反映了团队成员对团队卓越

成果的重视程度， 因此， 适当施加团队绩效压力不仅

可以通过团队绩效压力的传导机制实现团队目标与企

业目标的紧密结合， 同时团队目标的分解与落实能够

让员工更好地理解团队目标和企业发展目标， 增强团

队目标一致性。 而且， 为促进团队成员间的沟通与合

作， 制定合理、 有效的绩效管理措施与构建相学相长

的稳定合作团队， 可以提升团队有效管控、 共同应对

绩效压力的能力， 也能促进团队高效利用时间和资源

的能力以更好地实现绩效目标。
第二， 团队情感基调影响团队绩效压力下的团队

整体与成员个体的产出效应， 因此， 企业组织要注重

培养积极的团队情感基调。 根据情感基调形成的

ＡＳＡ （ Ａｔｔｒａｃｔｉｏｎ⁃Ｓｅｌｅｃｔｉｏｎ⁃Ａｔｔｒｉｔｉｏｎ， 吸引 －选择 －磨

合） 理论， 团队成员的相似特质情感会使成员彼此

具有和保持相似性并促使其对同一情感事件的刺激拥

有相似感受进而产生同质状态情感 （Ｇｅｏｒｇｅ， ２００２［３６］）。
那么， 除了通过团队领导这一权威人物的情绪感染作

用来引导成员的同质状态情感外， 还可以建立正面有

效的群体情感规范， 在增加成员情感趋同程度的同时

影响、 指导团队成员在群体中的情感感受和表达， 提

高团队开放性与平衡性， 培育积极团队情感基调并抑

制消极情感基调建立。

第三， 企业组织要着力遴选和培养合格的团队

管理者， 以提高团队韧性与团队能量达到增强团队

有效性的目的。 团队领导者在绩效压力下的情感表

现对团队成员的工作态度与行为、 团队绩效有着重

要影响， 团队领导者积极的情感表现将提升其领导

行为的有效性， 实现在团队和个人两个层次上更好

的管理效应。 已有研究证实， 魅力型、 变革型领导

会更多地展示出积极的情感表现 （Ｖａｎ Ｋｎｉｐｐｅｎｂｅｒｇ
和 Ｖａｎ Ｋｌｅｅｆ， ２０１６［３７］ ）， 因此组织在遴选团队领导

者时， 应注重选择具有魅力型、 变革性领导特质的，
如对理想有强烈信念、 高度热情和精力充沛、 具有良

好的表达与沟通能力、 个人形象正面积极的人员。 组

织也要注重对团队领导者压力承受能力、 情感号召力

的培训与开发， 如此才能够当团队面临内外部高压

时， 藉由团队领导者的有效领导与管理努力使团队保

持着凝聚力和团队韧性， 维持团队蓬勃向上的工作势

头以促成高水平绩效结果的实现。
（三） 局限与展望

尽管本研究探讨了团队绩效压力对团队绩效、 团

队成员个体工作退缩行为的影响机理， 但仍然存在一

些有待改进的方面： 一是本研究采用了团队领导与员

工两种数据来源的配对方式进行数据收集， 能够在一

定程度上避免同源方差的问题， 但是后续研究若能够

采用纵向研究设计的方法， 分不同时间段收集数据，
可以更好地减少共同方法偏差和更为准确地探究团队

绩效压力与团队、 个体层面结果变量之间的因果关

系。 二是本研究的工作退缩行为问卷仅由员工填

写， 存在其没有如实汇报擅自离开工作岗位等退缩

行为的可能性， 这在一定程度上会影响模型有效性

的检验。 因此， 未来的研究可以考虑在变量测量对

象上进行拓展以减小可能导致的误差。 三是本研究

仅关注了团队绩效压力和积极情感的积极作用， 后

续研究可以进一步探讨团队绩效压力可能存在的消

极影响路径、 消极情感的影响机制和后果等。 更为

复杂的， 团队绩效压力对组织而言是一把双刃剑，
既有可能产生积极影响， 也有可能产生消极后果，
甚至可能同时存在着积极和消极两种作用 （Ｒｏｄｅｌｌ
和 Ｊｕｄｇｅ， ２００９［４］）， 关键在于把握团队绩效压力的

“度”， 何为适度或者是否存在 Ｕ 型关系， 这有待后

续研究进一步探索。
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政府购买服务全过程预算绩效管理：
一个典型案例的研究
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［摘　 要］ 当前我国政府购买服务规模不断扩大， 政府公共服务的公益性与市场承接主体行为的

趋利性矛盾始终是困扰制度良性运行的关键性问题， 往往会导致财政用于政府购买服务的资金使用绩

效难以有效衡量。 在全面实施预算绩效管理的要求下， 是否可以通过建立一种有效的预算绩效管理激

励约束机制， 引导和激发市场主体通过提供更加优质的公共服务来增加自身盈利， 最终实现承接主体

的趋利动机与政府公益性服务要求的相向而行， 就成为备受关注的问题。 深圳市通过对口岸管养经费

模式的改革， 在探索政府购买口岸管养服务的绩效管理激励约束机制方面做出了有益的尝试， 取得了

比较成功的经验， 值得从理论和实践两个层面进行总结， 以资借鉴。
［关键词］ 政府购买服务　 预算绩效管理　 激励约束机制　 典型案例
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ｐｕｒｃｈａｓｅ ｏｆ ｐｕｂｌｉｃ ｓｅｒｖｉｃｅｓ􀆰 Ｉｎ ｔｈｅ ｃｏｎｔｅｘｔ ｏｆ ｉｍｐｌｅｍｅｎｔａｔｉｏｎ ｏｆ ｂｕｄｇｅｔ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ｉｎ ａｎ ａｌｌ⁃
ｒｏｕｎｄ ｗａｙ， ｉｔ ｈａｓ ｂｅｃｏｍｅ ａ ｍａｔｔｅｒ ｏｆ ｇｒｅａｔ ｃｏｎｃｅｒｎ ｔｈａｔ ｗｈｅｔｈｅｒ ａｎ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ｂｕｄｇｅｔ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ
ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ａｎｄ ｒｅｓｔｒａｉｎｔ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｃａｎ ｂｅ ｅｓｔａｂｌｉｓｈｅｄ ｔｏ ｇｕｉｄｅ ａｎｄ ｉｎｓｐｉｒｅ ｍａｒｋｅｔ ｅｎｔｉｔｉｅｓ ｔｏ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅｉｒ ｏｗｎ
ｐｒｏｆｉｔｓ ｂｙ ｐｒｏｖｉｄｉｎｇ ｂｅｔｔｅｒ ｐｕｂｌｉｃ ｓｅｒｖｉｃｅｓ， ｕｌｔｉｍａｔｅｌｙ ｃａｎ ｍｅｅｔ ｔｈｅ ｐｒｏｆｉｔ⁃ｓｅｅｋｉｎｇ ｍｏｔｉｖｅｓ ｏｆ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ａｎｄ
ｔｈｅ ｐｕｂｌｉｃ ｓｅｒｖｉｃｅ ｒｅｑｕｉｒｅｍｅｎｔｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｔｈｅ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｐｕｒｃｈａｓｅ ｏｆ ｓｅｒｖｉｃｅｓ　 Ｂｕｄｇｅｔ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ　 Ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ａｎｄ ｒｅ⁃
ｓｔｒａｉｎｔ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ　 Ｃａｓｅ ｓｔｕｄｙ
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一、 引言

为实现国家治理体系和治理能力现代化， 创新政

府治理方式， 更好地实现服务型政府建设， 通过政府

与社会力量的合作， 增加公共服务的多元化有效供

给， ２０１３年 ９ 月国务院办公厅颁发了 《关于政府向

社会力量购买服务的指导意见》 （国办发 〔２０１３〕 ９６
号）， 此后， 我国政府购买服务规模不断扩大， 涉及

领域不断拓展。 根据 ２０２０ 年 １ 月颁布的 《政府购买

服务管理办法》 （财政部令第 １０２号）， “政府购买服

务， 是指各级国家机关将属于自身职责范围且适合通

过市场化方式提供的服务事项， 按照政府采购方式和

程序， 交由符合条件的服务供应商承担， 并根据服务

数量和质量等因素向其支付费用的行为。” “政府购

买服务应当遵循预算约束、 以事定费、 公开择优、 诚

实信用、 讲求绩效原则。” 政府购买服务的内容既包

括政府向社会公众提供的公共服务， 也包括涉及政府

履职所需辅助性服务， 其作用既关乎提升政府履职能

力， 也关乎增加民生福祉。 经过多年实践， 政府购买

服务在这两个方面都取得了显著的成效。 但随着政府

购买服务制度的发展， 制度执行中越来越明显地反映

出一些普遍性现象， 如政府购买服务的价格不够合

理、 服务标准缺乏、 服务质量不高、 合同执行监管难

度大、 财政资金使用绩效难以衡量、 相当多政府购买

服务项目资金使用效率不高， 这些均已成为困扰各级

政府部门在实施政府购买服务时的痛点和难点问题。
在全面实施预算绩效管理的要求下， 如果不能有效解

决这些问题， 财政资金的浪费或损失则无法避免。 因

此， 必须尽快研究建立政府购买服务预算绩效管理激

励约束机制， 促进政府购买服务制度的健康发展。 但

如何构建有效的激励约束机制， 则是政府购买服务预

算绩效管理的关键性难点， 而如何实现突破， 就成为

理论和实务研究关注的重点。
调研中我们发现， 深圳市人民政府口岸办公室于

２０１９年开始进行的全市口岸管养服务综合改革， 不

仅利用政府购买方式将市场竞争机制引入到全市所有

口岸的管养服务之中， 从而打破了 “养人办事” 高

成本、 低效率的传统口岸管养服务经费保障模式， 而

且通过建立 “花钱必问效、 无效必问责、 有效必奖

励” 的预算绩效管理激励约束机制， 很好地解决了

政府购买服务公益性和承接主体市场逐利性之间的客

观矛盾， 使承接购买服务的企业与政府之间产生了正

向向心力， 为不断提升口岸管养效能、 打造一流管理

服务水平建立了关键性和突破性的良性循环保障机

制， 成为实现政府治理能力现代化过程中的制度创新

和实践探索， 为完善我国政府预算绩效管理体制机制

进行了有益的尝试。

二、 长期困扰： 传统深圳市口岸管养经费

保障模式积弊难除

　 　 深圳是改革开放的先锋城市， 也是全国重要的综

合交通枢纽和边境口岸城市。 深圳口岸辐射内地， 毗

邻港澳， 是大陆秩序与海洋秩序对接的门户和国家安

全的重要屏障， 具有高度的政治敏感性和保障安全

性。 深圳全市各陆路口岸和特区管理线检查站的管养

维护， 长期以来委托市口岸管理服务中心 （以下简

称口岸中心） 组织实施。 口岸中心承担着深圳全市

陆路口岸和原特区检查站公共区域的安全生产、 综合

协调、 物业管理、 通关服务和后勤保障工作， 特别是

对各查验单位和经营门店的安全生产进行协调管控，
是市口岸主管部门业务工作的延伸。 虽然 ２００６ 年口

岸中心由事业单位改制为企业， 但其管理模式和运行

方式并未从根本上得到优化升级。 在原口岸管养经费

保障模式中， 口岸中心的收入来源于财政拨款和口岸

商业经营收入两部分。 关于政府拨款的部分， 口岸办

每年将定额的管养经费拨付至市口岸中心， 但是在预

算编制中， 并未制定绩效目标、 管养服务标准和支出

标准， 资金安排也未细化到具体的项目和用途上， 缺

乏对资金使用方向和使用合规性的监管。 为解决管养

经费不足问题， 自 ２００７ 年起， 政府允许将物业租金

等商业经营收入用于弥补口岸中心日常管养服务经

费的缺口， 一方面是想借此解决财政拨款数额有限

的问题， 另一方面也希望能够充分调动口岸中心努

力增加商业经营收入、 不断提高管养服务水平的积

极性。 但经过多年实践， 这种口岸管养经费保障模

式不仅没有提高各口岸管养服务的水平， 也没有降

低财政支出用于全市口岸管养的整体成本， 因此导

致管养单位只注重追逐商业利益而忽视资金规范管

理等问题， 却成为长期困扰口岸管养服务效能提升

的老大难问题， 无法得到有效解决。 具体表现为以
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下方面：
（一） 全市口岸管养服务水平整体偏低

一是全市各口岸区域场地设施的管养维护缺乏

明确标准， 管养服务质量长期在低水平徘徊， 与香

港等国际先进城市相比差距非常明显； 二是口岸商

业经营业态缺乏统一规划， 不仅经营散乱难以形成

规模， 而且经营活动还存在寻租风险， 政府资产使

用的效能不能充分发挥； 三是口岸作为城市运行重

要节点的公共服务属性不突出， 公共服务水平不

高； 四是作为城市对外开放门户枢纽的窗口形象未

得到充分展示。
（二） 提升口岸管养服务水平动力不足

一是由于长期直接委托单一管养服务主体的方

式， 主体责任不清， 没有任何竞争压力， 造成管养企

业对政府经费的依赖惯性， 缺乏提升口岸管养服务水

平的内在动力［１］； 二是市政府口岸主管部门与管养

服务主体之间的关系难以准确定位， 责任和权益纠缠

不清， 提升全市口岸治理水平的要求难以真正落实到

位， 口岸治理的压力缺乏有效的传导机制， 企业对此

并不敏感； 三是未破除 “养人办事” 的传统思维，
导致企业冗员严重、 效率低下。［１］

（三） 财政资金和经营性收入使用混乱

一是在 “以口岸养口岸” 的传统口岸经费保障

模式下， 财政下拨的口岸管养经费和经营收入混用，
收支管理不规范， “收支两条线” 长期不能落实； 二

是由于口岸中心收支管理并未形成真正的制度性约

束， 口岸管养经费需求的科学测算和财政资金的有效

监管难以实现， 导致口岸管养经费使用长期存在随意

性、 低效性， 无法对口岸公共服务和通关运行保障带

来积极正面影响； 三是政府公共服务追求的公益性目

标与企业经营的逐利性目标相悖的矛盾一直未能得到

有效解决， 无法有效提高口岸管养服务效能就成为

必然。
（四） 口岸管养经费预算管理绩效低下

一是虽然按照财政制度的要求， 深圳市口岸管养

服务经费预算管理执行了一般经费预算管理程序， 但

在预算编制环节缺少绩效目标管理， 资金预算编制粗

糙， 缺少预算约束效力； 二是在预算执行环节， 对承

接主体履约情况疏于监督， 缺少绩效过程管理， 资金

使用随意性大； 三是在预算执行结果环节， 绩效评价

流于形式， 未能建立有效的绩效激励约束机制， 无法

促使口岸中心在新的预算年度中强化预算管理、 提升

口岸管养服务水平； 四是由于缺少有效的治理手段，
深圳市口岸管养经费管理存在问题越来越突出， 财政

资金提质增效的要求成为空话。

三、 理念重塑： 从 “养人办事” 向

“办事不养人” 转变

　 　 面对口岸管养服务在传统经费保障模式下暴露出

来的各种问题， 深圳市人民政府口岸办公室 （以下

简称市口岸办） 痛定思痛， 认真梳理和深入分析问

题的症结所在， 最终得出结论， 认为从表面上看， 虽

然管养中心已转制成为企业， 但其在与政府的合作中

实质上仍然扮演着下属事业单位的角色， 并未真正实

现市场化。 而市政府口岸办也并未真正按照 “以事

定费” 的政府购买服务改革要求引入市场竞争机制，
“政府包揽事业” 的做法换汤未换药， 导致口岸中心

在实际的管养服务中长期存在各种混乱现象。 但从更

深层次看， 之所以原有口岸管养服务经费保障模式积

弊难除， 是由于没有划清政府与市场的边界， 各方责

权不明， 缺乏有效监管机制造成的， 因此， 必须重塑

理念， 站在国家治理能力现代化的高度， 开展全面的

深圳口岸管养体制综合改革加以解决， 通过探索新的

政府购买服务方式， 建立口岸管养服务经费保障新模

式， 实现口岸管养服务从 “养人办事” 向 “办事不

养人” 的转变。
（一） 确立口岸管养服务的市场化定位

国家治理体系和治理能力现代化要求政府要划清

与市场的界限， 充分履行公共受托责任， 降低行政运

行成本， 提高财政资金使用效率。 因此， 在政府向公

众提供的公共服务领域要引入市场机制， 通过政府与

社会力量的合作实现公共服务供给主体的多元化， 不

断提高公共服务供给的质量和效率。 对照而言， 传统

深圳口岸管养服务经费保障模式显然与这样的要求不

相符合。 站在国家治理现代化的视角， 深圳口岸管养

服务必须实现高质量发展、 不断提高管养服务质量水

平， 这已经成为摆在深圳市政府口岸办面前的新课

题。 因此， 市口岸办必须按照转变思想， 打破常规，
用更加发展和长远的眼光看待口岸管养服务经费保障

模式的改革。 必须改变传统的口岸管养经费保障模
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式， 以完善口岸治理体系为目标， 强化现代财政管理

理念， 明确划清政府与市场的界限， 将市场竞争机

制引入口岸管养服务之中， 通过采用购买服务方式

市场化选择承接主体， 改变长期直接委托单一管养

服务主体的方式， 打破 “养人办事” 的旧有政企关

系， 通过采用政府购买服务方式， 明确口岸管养服

务的市场化定位， 并在此基础上确定口岸主管部门

与管养服务承接主体的责权关系， 借助市场竞争机

制有效传导口岸管养服务治理的压力， 激活企业自

我提升的动力， 提高企业经营管理水平， 促使企业

和政府之间产生正向向心力， 创新深圳口岸管养服

务体制机制， 为提升全市口岸管养服务效能、 打造

国际一流口岸建立关键性和突破性良性循环的体制

机制保障。
（二） 以绩效管理促进财政资金提质增效

国家治理现代化中， 绩效管理已成为现代政府转

变治理方式、 实现财政资金精细化管理、 促进公共服

务质量提升的重要举措。 在传统口岸管养服务模式

下， 管养服务企业以 “包干” 方式获得财政拨款收

入， 以口岸物业经营收入作为口岸管养服务成本的补

充平衡， 导致财政拨款与经营收入的混用， 财政资金

的有效监管难以实现， 政府既定的公共服务效益和公

共资源的消耗比例严重失调， 加之政府未建立服务效

果与企业收益挂钩机制， 致使政府将监管的注意力只

能放在具体的实施活动而非服务结果上， 这种对企业

的过度干预， 又进一步导致传统政企关系紧张化、 对

抗化。 而口岸管养服务体制综合改革， 通过政府购买

服务方式实现市场化选择承接主体， 力图依据重新签

订的口岸管养服务委托合同， 实现深圳市口岸办对管

养服务业务的事前、 事中和事后全面实施绩效管理和

考核， 将企业收益与口岸管养服务成效挂钩， 从而建

立起绩效评价结果与财政拨付和问责之间的联系， 在

合同期中或期满时根据绩效跟踪监控和考核结果决定

承接服务企业的去留。 这样一方面改善了财政部门与

预算单位 （市口岸办）、 预算单位 （市口岸办） 与承

接服务企业之间的信息不对称问题， 另一方面也有助

于为社会公众提供更好更多的口岸公共服务。

四、 抽丝剥茧： 找准委托代理关系中的关键痛点

在明确口岸管养服务要实行政府购买服务方式改

革后， 口岸办进一步深入分析， 认为传统口岸管养服

务经费保障模式下， 直接委托口岸中心提供管养服务

虽然缺少了竞争机制， 但其本身也是一种契约化的委

托代理关系， 而采用政府购买服务方式虽然引入了市

场竞争机制， 实现了市场化选择承接主体， 但仍然是

一种契约化的委托代理关系。 传统委托代理关系中存

在的问题， 会不会在今后新的委托代理关系中重复出

现？ 如果可能会出现的话， 如何用制度化的机制创新

加以防范和化解？ 基于此， 深圳市口岸办对委托代理

关系中的深层次问题进行了认真剖析， 最终找到了其

中深层次的关键痛点。
（一） 目标差异下承接主体难以与政府期望同向

而行

传统直接委托方式的口岸管养服务经费保障模式

委托代理关系中， 由于政府向社会提供公共服务的公

益性目标与提供服务市场主体的趋利性目标存在着根

本差异， 市场主体往往不会具有与政府期望同向而行

的内生动力， 再加上缺乏竞争压力， 导致服务主体尽

量压低实际供给成本， 低水平提供公共服务， 并在资

金管理上借助非规范性行为， 尽最大可能扩大自身盈

利空间， 财政投入口岸管养服务资金的使用绩效不

佳、 公共服务质量难以保障就成为一种必然的结果。
可以说这是委托代理关系中最为深层次的问题， 是代

理人的一种本能冲动行为， 也是传统口岸管养服务经

费保障模式存在诸多问题的最根本原因。 而建立新的

政府购买服务委托代理关系时， 如何在客观认识这一

问题的基础上， 通过制度建设和机制创新去引导、 约

束和调整承接主体的目标方向和行为规范， 将成为改

革中必须解决的核心问题。
（二） 信息不对称易导致承接主体行为偏离

在委托代理关系中， 由于委托方在信息掌握方面

往往处于劣势， 而代理方明显拥有信息优势， 委托方

和代理方之间客观上存在的信息不对称问题， 给代理

方利用信息优势为己方牟利创造了空间， 代理方极易

形成 “逆向选择” 和 “道德风险”， 从而损害委托方

的利益， 甚至会出现寻租等行为。 事实上， 在传统口

岸管养服务经费保障模式中， 作为代理方的口岸中心

天然拥有口岸管养服务的信息优势， 而市口岸办作为

政府主管部门客观上处于信息劣势， 市口岸办虽然对

口岸管养服务中存在的问题心知肚明， 也想通过调整
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经费供给方式进行监督控制， 但总是收效甚微。 其中

一个非常重要的原因， 是缺乏口岸管养服务的业务标

准， 无法判断各类服务应具有的比较公允的成本水

平， 财政资金投入成本难以掌控就成为常态。 因此，
如何在政府购买服务改革中实现对各类口岸管养服务

信息的充分掌握， 防止因信息不对称导致的监管效率

低下问题， 应当成为改革中制度设计重点关注的

问题。
（三） 科学确定委托事项的质量标准和支出标准

难度大

对政府购买服务项目进行绩效管理的难点之一，
就是缺乏明确的服务质量标准和支出标准。 服务质量

标准的模糊， 导致财政支出无法准确判断投入成本的

合理性， 也就无法科学评价承接主体提供服务的投入

产出水平和效益情况。 而之所以存在这一难题， 归根

结底， 是因为政府购买服务存在 “软” “硬” 两种服

务标准。 所谓 “硬标准”， 通常体现在可标准化测度

的硬件设置等的建设投入上， 这种标准可以参考国

家、 行业等制定的标准直接确定； 但 “软标准” 则

更多地反映在服务本身的内涵质量上， 应当由谁来确

定标准、 按照什么标尺进行衡量、 是否能成为公认的

标准等， 就成为一个非常敏感的问题。 由于政府购买

服务的支出标准决定了预算控制的有效性， 那么如何

确定政府购买服务的委托服务价格才会既能有效控制

财政投入成本， 又能保持承接主体参与政府购买服务

活动的积极性， 则成了另一个敏感问题。 因此， 如何

在口岸管养服务经费模式改革中解决这两个敏感问

题， 也是这次改革的重要内容。
（四） 激励机制缺乏使得承接主体提升服务水准

的内生动力不足

根据委托代理理论， 要想解决政府与企业委托代

理关系中存在的因目标不同向和信息不对称导致的各

种问题， 委托方必须加强对代理人的监督和控制， 通

过有效的激励约束机制， 引导和约束代理人朝着委托

方希望的方向开展活动。 首先， 要建立约束机制来约

束代理人可能产生的行为偏离。 在传统口岸管养服务

经费保障模式中， 这种约束机制也是存在的， 通常表

现为合同验收未达预期要求则要进行惩罚， 如按合同

规定停止支付尾款、 取消今后的合作机会、 要求支付

违约金等， 但实际上这些惩罚措施因为双方上下级关

系定位导致的责任义务边界不清而很少使用。 在日常

的经费管理中仅要求企业按照财政制度要求， 将财政

投入与经营性收入实行收支两条管理， 缺乏真正的激

励机制， 企业难以产生通过主动提高口岸管养服务水

平来获得更高收益的内生动力。 因此， 在新的政府购

买服务改革中如何通过制度建设， 建立正向的激励约

束机制， 将服务质量与承接主体自身的收益挂起钩

来， 从而促进服务承接主体积极主动地去深挖自身潜

力、 不断提升服务供给的质量就成为改革的焦点

问题。

五、 难题破解： 构建全新政府购买

服务预算绩效激励约束机制

　 　 根据前述理论和现实分析的基础上， 深圳市口岸

办在深入学习十八届三中全会明确的 “财政是国家

治理的基础和重要支柱” 的重要论断， 以及 《中共

中央国务院关于全面实施预算绩效管理的意见》 的

具体要求后， 更加坚定了改革传统口岸管养服务经费

保障模式的决心， 并将其作为深圳口岸管养服务体制

综合改革的突破口。 ２０１９ 年， 深圳市政府批准对全

市口岸管养服务经费保障模式进行全面改革。 在深

圳市政府的领导下， 市口岸办公室确定了全面实施

预算绩效管理， 通过建立绩效考核激励约束机制，
加强绩效考评与结果运用， 从机制上促使企业与政

府之间产生正向向心力的口岸管养经费保障改革总

体思路。
深圳市口岸办按照现代财政管理理念， 在坚持市

场化、 制度化和绩效管理导向的基本原则基础上， 重

新设计了以预算绩效激励约束机制为导向的口岸管养

经费保障新模式， 将预算绩效管理理念和方法深度

融入预算编制、 执行、 监督、 评价全过程， 强化绩

效评价结果的应用， 在 “花钱必问效， 无效必问

责” 要求的基础上， 构建了 “花钱必问效， 无效必

问责， 有效必奖励” 的预算绩效管理激励约束机

制， 确定了承接政府购买服务企业的经济效益与口

岸管养水平提升挂钩的改革方案和措施。 具体做法

包括：
（一） 与服务承接主体确立市场化合同主体关系

口岸， 是国家对外开放的门户和国家安全的重要

屏障， 是具有高度政治敏感性、 复杂性和专业性的特
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殊公共场所， 确保全市各口岸安全和有序运行是口岸

管养服务工作的首要目标。 深圳各口岸不仅肩负着国

家安全、 对外开放窗口、 促进国际交流和经贸往来等

重要的政治经济任务， 同时也是展示深圳城市形象和

提升城市公共服务水平的重要载体， 必须以确保安

全、 有序、 方便、 快捷、 清洁、 设施设备运行良好为

口岸管养服务的总体目标。 正是由于口岸管理的特殊

性和复杂性， 政府购买口岸管养服务承接主体的选择

范围需要特定条件限制， 但在市场化改革的明确方向

下， 必须把市场竞争机制引入口岸管养服务改革

中来。
一是将口岸经营与口岸管养相分离。 分别遴选两

家国有控股公司负责口岸经营和承接口岸管养服务事

项， 两者不存在交叉。 在市国资委的积极配合下， 最

终选择由深圳免税集团 （全资国企） 和万科集团

（混合所有制企业） 合资成立的国有控股企业深圳口

岸商业公司负责口岸经营业务， 而口岸管养服务则依

据政府购买服务 “公开择优” 原则， 面向深圳市国

有企业公开遴选出政治可靠、 专业领先、 经验丰富的

国有控股上市公司深圳特发服务有限公司作为政府购

买服务的承接主体。
二是签订市场化委托服务协议合同。 市口岸办

通过与深圳特发服务有限公司签署口岸管养服务协

议合同， 正式确立了双方的市场化合同主体关系。
在服务协议合同中， 改变了传统经费保障模式中委

托责任和委托事项模糊不清、 粗糙且无绩效要求等

做法， 明确约定了在合同期内双方的主体责任边

界、 职责任务和权利义务， 细化了口岸管养服务的

具体服务内容、 约定服务期限、 经费保障方式、 绩

效考核要求、 实际奖惩办法和争议解决措施等重要

事项条款， 使之真正成为具有法律效力的社会契

约， 双方均需共同遵守。
（二） 强力提升财政资金预算约束能力

按照政府购买服务应当遵循预算约束、 以事定费

原则的规定， 市口岸办在强力提升财政资金预算约束

能力方面采取了以下两项措施：
第一， 对口岸管养服务经费实行全面预算管

理。 一是将政府物业非税收入应收尽收， 对于口岸

的租赁收入、 水电回收收入、 停车场收入、 广告收

入等经营性收入， 全面纳入财政预算， 实行收支两

条线管理。 二是支出严格按照财政管理相关要求，
编制管理服务、 日常设备维保、 综合管理等项目支

出预算， 规范支出方向， 大力压减一般性支出， 优

化支出结构。 三是要求服务承接企业根据管养服务

项目实际情况、 优先级别等因素， 提前制定年度口

岸管养方案并编制项目预算上报市口岸办公室。 待

财政批复下达预算后， 承接企业按照年度口岸管养

方案和预算项目实施时间表分项实施。 由此， 市口

岸办就对全市口岸管养服务经费的收支全貌实现了

全面掌控。
第二， 强化口岸管养服务经费的预算约束力。 市

口岸办在管养服务委托协议合同中明确， 口岸管养经

费预算指标是经费支出上限， 不是必须全部支出的金

额， 企业相关开支应在限额内据实结算。 未经市口

岸办公室批准， 企业不得跨口岸、 跨项目调剂资

金。 如确有必要， 须由企业提出调剂方案、 详细说

明调剂理由， 经市口岸办公室批准后方可实施。 这

一措施， 将承接主体可能出现的经费在各口岸之

间、 各项目之间的横向调剂权力进行了程序限制，
从而使市口岸办在管养经费使用的动态信息上掌握

了主动监督的先机。
（三） 建立口岸管养服务标准体系

一是优选口岸管养服务质量标准。 为解决口岸管

养服务质量标准缺失问题， 保证所用标准客观、 公允

和各方认可， 深圳市口岸办进行了多方的市场调查和

摸底， 在广泛征求意见的基础上， 从不同版本的物业

管理标准中， 择优选择适合口岸管养服务的质量标准

体系， 明确在口岸管养服务中使用该标准进行服务质

量对标考核。 同时还进一步明确该标准并不是一成不

变的， 在今后的实践中， 根据口岸管养服务业务发展

需要和更适合深圳市口岸管养服务标准的被发现， 服

务质量标准还会及时进行动态调整。
二是科学测算口岸管养服务人员支出总额标准。

市口岸办参考往年人员经费实际人均支出情况， 结合

口岸管养服务现实需要， 测算承接企业实际需要保留

的核心管理人员类别和数量， 最终制定了口岸管养服

务的人员经费总额控制标准。 在此标准下， 承接企业

可以自主决定是通过减少实际人数来提高在岗人员工

资福利标准， 还是降低工资福利水平以增加岗位人员

规模。 在根据工作岗位确定人员经费成本总额控制的
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情况下， 传统的事不增加、 人却越养越多的养人办事

问题就彻底得到了解决。 以事定费、 养事不养人的政

府购买服务要求就落到了实处， 同时在总额标准确定

的前提下， 将人员规模的选择权交给企业， 也提高了

企业管理自主性。
三是制定报酬提取比例和项目支出标准。 市口岸

办借鉴市场上物业管理行业酬金制的做法， 允许承接

服务企业按规定比例计提口岸管养服务报酬。 在管养

服务承接企业报酬保持同质服务市场化利润率水平前

提下， 市口岸办又将口岸管养服务的清扫保洁、 安

保、 绿化、 消杀、 通关保障等进行了具体量化， 设定

了比较科学的支出标准， 从而实现了在确保口岸管养

服务公益性的前提下， 将口岸管养服务项目经费预算

控制在合理范围之内。
（四） 建立基于全过程预算绩效管理的激励约束

机制

一是对口岸管养服务经费实行全过程预算绩效管

理。 根据深圳市财政局 《关于贯彻落实全面实施预

算绩效管理有关事项的通知》 （深财绩 〔２０１９〕 ５
号） 的总体要求， 市口岸办制定了包括绩效目标、
对象和内容、 评价标准和方法、 组织管理、 工作程序

等内容的 《深圳口岸管养服务绩效考核方案》 （以下

简称 《考核方案》 ）， 并明确每年根据口岸年度工作

需求和计划进行动态调整， 绩效考核按照当年度

《考核方案》 实行。 绩效考核由管养单位先做事前绩

效评估、 事中绩效监控及事后绩效自我评价等工作，
出具各口岸、 各项目的专项绩效报告并报送市口岸

办。 市口岸办聘请第三方机构对管养单位服务质量进

行综合绩效考评， 具体计分办法根据 《考核方案》
实施。 市口岸办每年开展重点项目及管养服务全过程

绩效监控和绩效评价等工作， 深圳市财政局视情况对

相关项目进行重点绩效评价。
二是建立制度化的绩效考评激励约束机制。 为激

励承接企业提升口岸管养服务水平的积极性和主动

性， 在实施全过程预算绩效管理的基础上， 深圳市口

岸办公室建立了明确的 “绩效考核金” （亦称奖惩

金） 制度， 形成了导向清晰、 实际可操作、 各方皆

认可的绩效考评激励约束机制， 在激发政府购买服务

承接主体行为与政府公共服务目标保持一致方面做出

了积极而大胆的创新尝试。 具体做法如下：

因深圳市财政对全市口岸管养经费实行总额管

理， 由市口岸办公室负责管理， 故经市口岸办与市财

政局会商， 深圳市口岸管养服务绩效考核金由两部分

组成： 一部分是从市口岸办物业管理费最终批复数提

取基本开支 （包括行政开支、 人员薪酬等） 后， 剩

余物业管理费的 １０％为绩效考核金； 另一部分是提

取市口岸办口岸维修 （护） 费最终批复数的 １０％为

绩效考核金。 市口岸办根据每年制定的 《考核方案》
对口岸管养服务质量进行全过程绩效监控和考核， 按

月开展管养服务现场点检， 按季度开展绩效综合评

价， 根据季度绩效考核结果决定拨付绩效考核金支付

比率 （见表 １）。 根据 《考核方案》， 口岸管养服务

“绩效考核金” 支付比率规定如下：

表 １ 深圳口岸管养服务绩效考核结果与

考核奖惩金支付比率［２］

综合得分 支付比率

９０～１００ １００％

８５～８９ ９５％

８０～８４ ９０％

７５～７９ ８５％

７０～７４ ８０％

６５～６９ ７５％

６０～６４ ７０％

６０分以下 ０

（１） 评估总分为 １００ 分， ６０ 分为合格， ６０ 分

（不含） 以下为不合格。
（２） 若任一口岸区域出现考核 “不合格”， 管养

单位须向工作小组进行书面解释， 并按照工作小组要

求整改到位。
（３） 任一口岸区域年度内累计两次考核结果为

“不合格”， 市口岸办有权终止该口岸区域的管养

委托。
（４） 若累计出现两个及以上口岸区域委托终止

的情况， 市口岸办有权单方面无条件解除与承接主体

的管养服务委托协议， 由市国资委会同市口岸办按

《深圳口岸管养体制综合改革工作方案》 和 《深圳口

岸管养体制改革实施方案》 精神另行选择管养单位。
（５） 鼓励承接单位提高管理水平， 在保证达到

服务质量标准前提下节约出来的相应项目支出费用，
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仍旧作为承接单位开展其他新增管养项目的经费来

源， 同时也计提奖励资金。
（６） 将水电费也参考项目经费进行考核， 若承

接企业通过优化管理， 减少了水电支出， 节约出的费

用也可以用于新增项目支出， 同时计提同等比例的奖

励金。
上述 “绩效考核金” 制度获得了服务承接主体

的高度认可， 一下子调动了承接主体在努力提升服务

质量、 新增服务项目的基础上尽量降低服务成本的积

极性和主动性， 形成了如果服务好、 成本低、 绩效

高， 拿到的奖金就多； 服务不好、 不节约成本、 绩效

差， 就会被取消承接政府购买服务主体资格的一种良

性循环的绩效激励约束机制。

六、 成效斐然： 财政口岸管养成本降低与

主体活力激发双效共生

　 　 经过一年多时间的不懈努力， 目前深圳市口岸

管养服务改革的第一阶段任务已完成， 取得了非常

明显的成效， 实现了政府购买服务承接主体的趋利

性目标与政府公共服务公益性目标的同向而行， 财

政资金的投入与产出绩效呈现出令人惊喜的变化，
切实扭转了传统经费保障模式下公共服务质量低下

的局面。
（一） 财政支出结构大幅优化

此次改革打破了 “养人办事” 的传统思维模式，
实现了 “花钱买服务、 办事不养人” 的重要转变，
切实实现了政府购买服务的基本原则， 取得了实质性

的成效， 使财政资金的支出结构得到了大幅度的优

化。 在原有口岸经费保障模式下， 口岸中心共有 ７５６
人从事口岸管养业务， 人员经费高达 １􀆰 ７亿元， 占全

部管养经费的七成以上， 只有不到三成真正用于口岸

管养运维业务。 而新的经费保障模式要求口岸管养承

接主体按照改革方案重新核算业务岗位， 人员规模大

幅下降至 ３３２ 人， 降幅达 ５６％； 人员支出下降至

０􀆰 ７４亿元， 仅占全部经费的 ２７％， 七成以上管养经

费可全部投入口岸现场运维业务， 为口岸不断开发新

的管养服务项目、 全面提升服务品质奠定了关键

基础［３］。
（二） 奠定了政府购买服务资金使用提质增效的

技术基础

本次改革的一个重要突破， 就是两类标准体系的

建立。 即基于市场化优选确立了适合口岸管养服务的

比较客观公允的服务质量标准体系， 以及依据历史数

据与岗位需求比较准确地测算出人员支出总额标准、
报酬提取比例和项目支出标准等一套支出标准体系。
服务质量标准体系和支出标准体系的建立， 一方面使

口岸管养服务事项从此有了明确的各项业务质量标

准， 承接服务企业必须对标开展各项服务事项； 另一

方面也使财政资金在口岸管养服务上的投入有了明确

的成本测算依据和开展预算绩效管理的评价依据， 为

财政资金使用的提质增效奠定了比较坚实的技术

基础。
（三） 落实了政府购买服务项目实行全过程预算

绩效管理的要求

改革建立的全新口岸管养经费保障模式， 不仅解

决了传统模式下经营性收入与财政资金混用的问题，
严格实施了口岸经费 “收支两条线” 制度， 规范了

财政资金使用的边界， 加强了资金监管， 而且还将全

面预算绩效管理的要求落到了实处。 改革形成的

“承接主体年度事前、 事中、 事后自我评价＋口岸办

聘请第三方开展年度全过程绩效监控与绩效评价及重

点项目评价＋深圳市财政局抽检进行重点项目绩效评

价” 三个层次的绩效评价， 使预算绩效管理贯穿于

政府购买口岸管养服务项目开展的全过程、 全周期，
切实将预算绩效管理理念转变为绩效管理意识落实到

位， 实现了绩效管理导向下的政府购买口岸管养服务

目标， 有效保障了财政资金的使用绩效。
（四） 激发了承接主体不断提升口岸管养服务水

平的内在动力

此次口岸管养新模式改革的最大亮点， 莫过于构

建了切实可行、 且行之有效的政府购买服务绩效管理

激励约束机制——— “绩效考核金” 制度， 并以制度

的方式加以确立， 从而解决了长时间以来在政府购买

服务领域约束机制比较多见， 而缺乏真正有效的激励

机制的难点和痛点。 “绩效考核金” 制度通过发放奖

惩金的方式， 达到了激励承接主体努力压缩服务中的

不必要开支， 通过积极提升口岸管养服务品质、 增加

服务项目， 来实现企业效益和职工个人奖金的双增长

的效果， 从而促使口岸管养服务的质量提升与承接主

体收益实现了真正意义的良性循环， 政府购买服务承

接主体的积极性和主动性得到充分激发， 激励其本能

的趋利行为与政府购买公共服务目标呈现正相关关
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系， 从机制建设上保证了两者的同向而行。

七、 案例启示： 紧抓构建政府购买服务

预算绩效激励约束机制的关键要素

　 　 从深圳口岸管养经费保障模式改革案例我们可以

看出， 政府购买服务的购买主体和承接主体之间天然

存在着目标差异而导致的一系列问题， 必须通过制度

建设加以解决。 在进行政府购买服务预算绩效管理过

程中， 需要层层分解， 深入分析， 找准问题的关键所

在， 用机制创新破解难题。 在全面实施预算绩效管理

的背景下， 对政府购买服务项目进行全过程、 全周期

绩效监督， 可以在规范财政资金使用、 优化财政支出

结构和资源配置等方面发挥重要作用， 但仍然无法解

决上述政府购买服务双方主体之间的矛盾， 只有通过

建立有效的绩效管理激励约束机制， 加强绩效评价结

果的运用才能真正实现矛盾的转化。 透过上述案例，
我们认为在构建政府购买服务预算绩效激励约束机制

时必须重点关注以下几个关键要素：
（一） 落实契约化的主体责任

确定购买主体和承接主体双方的主体责任， 是政

府购买服务制度市场化改革的重要内容。 虽然在实际

工作中， 购买主体和承接主体会签署政府购买服务合

同， 但如果在合同中未清晰明确双方主体责任和权利

义务的话， 必然会导致合同执行过程中存在各种风险

隐患。 现实中， 有相当多的政府购买服务合同内容粗

糙， 甲乙双方的责任和权利义务关系模糊， 导致在承

接主体提供服务过程中一旦出现问题， 往往不了了

之， 难以追责。 同时， 主体双方责任不清， 也难以进

行真正意义上的全过程预算绩效管理。 深圳市口岸管

养经费保障模式改革明确意识到了主体责任在政府购

买服务市场化改革中的重要意义， 通过签订委托服务

合同， 将政府部门与承接企业的责任和权利义务细化

形成具有法律效力的契约， 使企业清晰地知晓自己的

行为边界， 让企业的责任与利益紧密相连。 而政府部

门通过明确的责任义务条款， 不再直接干预企业的具

体服务活动， 而是综合运用多种监督手段， 引导和调

节企业朝着政府鼓励的方向开展服务供给， 也正是因

为此次改革首先明晰了双方的主体责任， 才使得预算

绩效激励约束机制得以顺利推行下去。 可以说， 首先

细化明确各方主体责任， 是开展政府购买服务预算绩

效管理机制创新的 “压舱石”。

（二） 制定科学明确的标准体系

客观公允的服务质量标准体系和支出标准体系，
是科学编制政府购买服务项目预算和进行预算绩效管

理的依据。 如果没有明确的质量标准和支出标准， 一

方面将导致项目预算编制粗糙、 不实， 直接影响项目

预算执行结果； 另一方面也会导致预算绩效管理缺少

对标依据， 绩效评价结果的可靠性和准确性不佳。 因

此， 科学制定政府购买服务质量标准体系和财政支出

标准体系， 是进行预算绩效管理的关键性要素。 深圳

市口岸管养经费保障模式改革就紧紧抓住了这个关键

要素， 优选确定了适合口岸管养服务的市场化标准作

为衡量口岸管养服务质量标准体系， 使口岸管养绩效

考核有了明确的对标。 同时， 允许承接主体依照市场

中物业管理行业酬金制的做法按比例计提管养服务报

酬， 科学测算了口岸管养服务各项目的较为科学的支

出标准， 从而实现了在确保口岸管养服务公益性的前

提下， 将管养经费预算控制在合理范围之内。 下一步

深圳市口岸办还将加快建立内容完整、 结构明晰、 定

额科学、 动态调整的口岸管养服务标准体系， 针对深

圳各口岸的特殊性， 研究制定既能对标国际一流， 又

符合实际需要的具有中国特色的口岸管养服务标准体

系， 并以此为依据进一步完善各项支出标准。 可以

说， 质量标准和支出标准体系的建立， 是实现政府购

买服务预算绩效管理不可或缺的重要技术基础。
（三） 形成多形式、 多主体参与的全过程协同监

督机制

有效的政府购买服务监督管理机制可以切实提高

公共服务供给的质量、 效率、 效益和效果， 但在现实

中， 大量政府购买服务项目在实施过程中缺少有效监

督， 没有形成全过程监督链条， 导致监督成为政府购

买服务制度实施过程中的薄弱环节， 所谓监督往往流

于形式， 难以保证政府购买服务的质量效益水平。 而

深圳口岸办在口岸管养经费保障模式改革中， 特别重

视政府服务的监督问题， 建立了预算绩效管理的全过

程监督链条。 不仅利用事前绩效评估、 事中绩效监控

和事后绩效评价的预算绩效管理全过程监督手段， 而

且还配合以多形式、 多主体参与的监督检查。 首先，
通过制定定期跟踪检查制度， 对口岸管养服务项目的

进展情况进行检查， 重点检查资金使用是否符合预算

要求， 公共服务数量和质量是否达标， 是否存在安全

隐患等， 落实了跟踪检查与资金支付的相互配合；
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其次， 通过制定不定期抽查制度， 防止管养服务企

业为应对定期检查而弄虚作假搞表面工程， 同时了

解服务对象受益情况， 防止服务质量参差不齐； 再

次， 通过跟踪检查人员组成的多样化， 即跟踪检查

人员由购买主体相关工作人员、 财政部门人员和第

三方专业机构人员等共同组成， 形成多主体协同监

督机制， 以确保跟踪检查过程的权威性、 客观性和

有效性。 这种多形式、 多主体参与的全过程协同监

督机制的形成， 很好地配合了政府购买服务预算绩

效管理的有效实施， 全过程预算绩效管理的过程更

加客观， 结果更加可靠、 更具说服力。 应当说， 这

种多形式、 多主体参与的全过程协同监督机制的配

合， 是保证有效实施政府购买服务预算绩效管理的

有力工具。
（四） 构建切实可行的绩效激励约束机制

建立切实有效的绩效激励约束机制， 是全面预算

绩效管理的重要问题， 是预算绩效评价结果运用的直

接体现。 当前我国在推进全过程预算绩效管理的过程

中， 各级政府部门在预算绩效目标、 绩效过程监控和

绩效评价等方面做出了有益的探索， 但在绩效评价激

励约束机制的构建方面缺乏有效的创新和运用。 从全

国范围看， 在预算绩效管理比较先进的北京、 上海、
山东、 江苏、 广东、 浙江等地， 在预算绩效评价结果

的运用上， 主要是将评价结果与下年度预算结合起

来， 而约束机制主要体现在绩效问责上， 如北京市在

２０１１年出台了 《北京市预算绩效管理问责办法》、 上

海市将评价考核结果纳入政府绩效考核范围、 广东省

强调 “谁主管、 谁负责” 原则进行问责和督促整改、
山东省强调 “信息公开、 结果通报、 与预算挂钩、
完善管理” 等。 对于绩效管理激励政策， 财政部和

各地方政府更多的是制定表彰奖励政策， 而奖励的对

象是各地区、 各部门。 虽然在政府和社会资本合作

（ＰＰＰ） 项目的绩效管理中已有比较成熟的 “按效付

费、 落实整改、 监督问责” 的激励约束机制， 但是

ＰＰＰ 模式主要是应用在工程建设类项目， 而政府购

买是 “软” 的服务项目， 如何将绩效考评的激励约

束机制引入其中， 以激励企业行为与政府目标相向而

行， 以及如何建立淘汰退出机制以约束承接主体行

为， 尚无先进经验可以参照或借鉴。 在没有其他地区

先进经验可循的情况下， 深圳市口岸办大胆创新， 在

持续完善全过程预算绩效管理的基础上， 结合口岸管

养服务的实际情况， 创新建立了行之有效的 “绩效

考核金” 这一口岸管养经费绩效考评激励约束机制，
用制度化的方式加以实施， 取得了很好的效果， 切实

起到了正向激励企业同政府之间产生正向向心力的作

用， 激发了企业努力提升管养服务水平的内生动力。
可以说， 建立行之有效的激励约束机制是全面实现政

府购买服务绩效管理的制胜法宝。
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