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地方官员变更、 财政支出波动与企业系统性风险
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［摘　 要］ 地方主要官员变更引致的财政支出波动会对地方经济环境产生重要影响， 从而加剧当

地企业面临的市场风险。 笔者以 ２００６—２０１６ 年沪深 Ａ 股上市的非金融企业为研究样本， 检验了官员

变更引致的财政支出波动及其对企业系统性风险的影响。 研究发现： 官员变更会显著影响当地企业的

系统性风险； 财政支出对企业系统性风险存在积极和消极双重效应， 二者存在倒 Ｕ 型关系。 进一步

研究发现： 市场化水平较高的地区， 企业系统性风险受到财政支出波动的影响较小； 提高城镇化水平

有利于缓解企业系统性风险。

［关键词］ 官员变更　 财政支出波动　 系统性风险
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·财政税收· 　 ２０１９ 年第 １１ 期

一、 引言

作为市场微观主体的企业的生存与发展依赖其所

处的宏观环境， 特别是经济政策环境的变化。 西方众

多学者认为， 主要官员变更的影响是宏观经济政策不

稳定和非确定性的主要来源 （ Ｐｒｉｍｉｃｅｒｉ， ２００５［１］；
Ｊｅｎｓ， ２０１７［２］）。 中国式分权管理体制以及地方官员

绩效考核机制所引致的 “晋升锦标赛” （周黎安，
２００７［３］； 徐现祥等， ２００７［４］； 许成钢等， ２０１１［５］ ）
赋予了官员充足的辖区经济事务管辖权力和动力。 主

政官员更替影响了辖区政策的连续性和稳定性， 使其

中的财政政策呈现出较大的周期性及波动性 （贾俊

雪等， ２０１２［６］； 安苑和王珺， ２０１２［７］ ）， 从而使企业

面临的系统性风险增大， 进而给企业经营带来较大影

响。 已有文献研究了政策波动对企业投融资、 价值及

现金持有的影响 （靳光辉等， ２０１６［８］； 才国伟等，
２０１８［９］； 张兆慧和冯展斌， ２０１９［１０］）。

一个地区的微观企业行为受制于当地的政策变

化， 由于不同执政官员利益诉求等方面可能存在分

歧， 地方官员变更和由此引发的政策变化将使地方经

济发展政策产生不确定性， 地方官员的晋升、 离任或

调任 （地方官员变更） 被认为是导致政策不确定性

的首要原因， 而制度环境的不稳定会影响当地社会经

济的发展和运行， 进而加剧当地企业所面临的市场风

险。 财政支出是地方政府实现经济、 政治与社会诉求

的重要调控手段， 地方政府通过改变财政支出规模或

结构， 达到提高居民福利、 完善城市功能、 解决地方

就业和追求本地区经济发展等目的。 中国现行财政体

制下财政支出责任分散与财政收入集中并存。 财政收

入的集中导致地方政府在税收决策、 税收定义和税率

制定方面仍然存在自由裁量权不足问题 （Ｗｏｎｇ，
１９９７［１１］）， 而财政支出责任的分散化又赋予地方政府

较强的财政支出独立性。
财政支出政策作为国家宏观调控政策之一， 在市

场经济蓬勃发展的进程中发挥着不可替代的作用。 伴

随着财政制度的改革， 财政分权的趋势越来越明显，
地方政府的经济自主权也越来越大， 地方财政表现出

财政支出规模的不断扩大和财政支出结构的偏向性

（方红生和张军， ２００９［１２］； 傅勇和张晏， ２００７［１３］）， 财

政政策呈现周期性及波动性 （贾俊雪等， ２０１２［６］； 安

苑和王珺， ２０１２［７］）。 地方官员出于晋升目的可能会动

用一切政策手段支持本地企业和其他商业扩张， 比如

扩张财政支出 （郭庆旺和贾俊雪， ２００６［１４］ ）， 而官员

的变更则通常伴随着大量投资规划的变动， 因而会带

来财政支出的波动。 大量研究表明， 财政行为的波动

会对当地的经济活动和企业环境产生显著的影响 （Ｆａｔ􀅡ｓ
和 Ｍｉｈｏｖ， ２００３［１５］； Ｂｌｅａｎｅｙ 和 Ｈａｌｌａｄ， ２００９［１６］； 安苑

和王珺， ２０１２［７］）。
从企业内部来看， 产权的异质性、 高管团队的异

质性以及多元化经营战略都会影响企业所面临的市场

风险 （ 余 明 桂 等， ２０１３［１７］； 李 文 贵 和 余 明 桂，
２０１２［１８］； 张敏等， ２００９［１９］ ）， 从外部角度来看， 辖

区内的公司都将受到其所在范围内的经济、 政治、 法

律和文化环境等宏观经济因素的影响。 相较西方国

家， 我国的地方官员变更带来的政策不确定性和由此

产生的财政支出的波动性会对企业经营活动产生更大

的影响。 外部环境的变动会对当地企业产生不利影

响， 如果新晋官员与上级官员来自于同一个地区， 属

于同乡关系， 那么因官员变更而产生的政策不确定性

程度将会减小， 从而会进一步抑制企业所面临的市场

风险 （罗党论等， ２０１６［２０］）。 一般而言， 企业风险包

括两类： 一是企业面临的市场风险， 即系统性风险；
二是企业自身经营带来的非系统性风险。 地方官员变

更产生的财政支出波动带来的企业风险主要是系统性

风险， 以往研究区分并不明显， 且鲜有学者关注。
地方官员变更引致财政支出波动， 进而影响企业

系统性风险。 财政支出是地方政府调控当地经济和影

响微观企业投资行为的重要手段， 利用研究分析财政

支出的波动性， 能较清楚发现官员在激励约束机制方

面的行为。 从财政支出波动角度探究地方官员变更与

企业系统性风险之间的关系， 建立变量间的传导机制

与影响路径， 有助于进一步丰富和完善与政策不确定

性及企业风险相关的研究。 笔者以 ２００６—２０１６ 年间

我国 Ａ 股市场的非金融类上市公司为研究样本， 考

察了因官员变更而产生的政策不确定性对当地企业系

统性风险的影响， 以及地方政府财政支出波动对企业

系统性风险的影响。 本文研究贡献在于： 一是进一步

明确了官员变更与企业系统性风险之间的传导路径，
即地方官员变更引致当地财政支出波动， 进而影响企

业所面临的市场风险； 二是首次对财政支出波动与企

业系统性风险之间的关系进行研究， 发现财政支出波

动与企业系统性风险之间呈现非线性关系， 即倒 Ｕ
型关系， 从而更完善地考察了财政支出对企业系统性

风险的影响力度。
４
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二、 文献综述与研究假设

官员更替相对外生于经济增长， 国外学者将

“官员变更事件” 作为政策中不确定性的代理变量，
研究其与经济类活动间的联系。 官员变更与政策上的

不确 定 性 存 在 密 不 可 分 的 联 系 （ Ｂｉａｌｋｏｗｓｋｉ 等，
２００８［２１］）， 或使政策出现明显的不确定性。 地方政府

在国家政治体系中占有十分重要的地位， 财政分权实

际上赋予了地方政府更多在经济管辖方面的发言权利

（周黎安， ２００７［３］）， 加之地方政府的大部分权利由

政府官员掌握， 所以， 政府的各种行为会存在浓厚的

个人色彩 （Ｌｅｉ 等， ２０１５［２２］ ）。 中国省、 市两级领导

干部现在趋向年轻化且文化程度较高， 但是由于发展

环境、 工作经验、 个人喜好等方面的差异， 每个领导

干部都有自己的治理策略或意图， 这往往导致官员变

更前后政策的不连续性， 甚至前后政策大相径庭。
政策因素如何影响企业行为已得到了广泛的研究，

早期的研究从理论上阐明了企业在面临政策不确定性

时会变得谨慎， 减少或者延缓投资直到不确定性得以

消除 （Ｂｅｒｎａｎｋｅ， １９８３［２３］； Ｂｌｏｏｍ 等， ２００７［２４］ ）， 近期

的研究则提供了政策不确定性抑制企业投资支出的经验

证据 （Ｄｕｒｎｅｖ， ２０１１［２５］； Ｊｕｌｉｏ 和 Ｙｏｏｋ， ２０１２［２６］； 陈艳

艳和罗党论， ２０１２［２７］； 徐业坤等， ２０１３［２８］； 曹春方，
２０１３［２９］； 贾倩等， ２０１３［３０］； 杨海生等， ２０１４［３１］）。 企业

延缓投资的原因在于政策不确定性引发了企业系统性风

险， 目前学者主要从内部和外部两个角度对企业所面

临的风险进行研究： 第一， 从内部角度来研究非系统

性风险， 如集团企业的关联交易、 担保、 债务会导致

企业内部之间的风险传染 （纳鹏杰等， ２０１７［３２］ ）， 财

务总监在高管序列中的地位越高将越有助于降低企业

股价崩盘风险 （蒋德权等， ２０１８［３３］ ） 等； 第二， 从外

部角度来研究系统性风险， 如外部较强的政府规制政

策和产业竞争会深化单个企业财务风险， 银行贷款与

企业风险承担水平显著正相关， 银行业竞争加剧将显

著提 高 企 业 风 险 承 担 水 平 （ 王 诗 雨 和 陈 志 江，
２０１８［３４］； 郭瑾等， ２０１７［３５］； 严楷等， ２０１９［３６］）。

在当前我国特殊的官员晋升和官员激励的制度背

景下 （周黎安， ２００７［３］）， 地方政府拥有巨大的资源

配置权力， 新任官员和离任官员的变更过程将产生政

策的波动， 进而导致地方政府政策不连续性。 刘海洋

等 （２０１７） ［３７］发现在当前的官员激励制度下， 新任官

员一般会在辖区范围内进行新一轮的政策资源配置，

重建与当地企业的关系， 并专注于扶持符合其业绩目

标的企业， 导致离任官员承诺的政策优惠和补贴在新

任官员上任后无法兑现， 政策环境的不确定性给企业

带来系统性风险。 由此提出假设 １。
Ｈ１： 地方官员变更会显著影响企业系统性风险。
地方官员变更带来的财政支出波动反映了当前中

国财政分权改革下地方政府财政状况的不确定性， 这

种不确定性将进一步影响地方政府的财政支出行为，
从而影响当地企业的投资行为和面临的市场风险

（Ｆａｔáｓ ａｎｄ Ｍｉｈｏｖ， ２００７［３８］ ）。 并且， 学者们研究发现

在中国财政体制逐步变革的过程中， 地方政府经常在

经济、 政治的双重激励和约束机制下采取政府行为徘

徊， 从而导致地方政府反复的非标准和非正规的财政

收支行为 （陈志勇和陈莉莉， ２００９［３９］ ）。 地方官员的

晋升、 离任或调任会进一步减少对辖区内财政支出扩

张的冲动， 从而出现在新任官员任期开始时， 地方官员

对财政支出扩张的偏好较为强烈 （王贤彬和徐现祥，
２０１３［４０］）， 现有研究已发现， 地方官员的任职特征对财

政支出的影响是长期的， 官员的变化将进一步增加财政

支出的波动性 （肖洁等， ２０１５［４１］）。
相较于西方国家， 我国特殊的制度背景致使地方

官员掌握较大的权力并产生巨大的影响力， 在地区社

会经济发展等方面往往拥有绝对的话语权 （王砾等，
２０１８［４２］）。 地方政府拥有发展区域经济、 增大财政收

入及提供公共服务等方面的职责和义务， 而长期以来

考核的单一化又促使地方官员更加积极发展区域经

济， 所以， 地方官员尤其是主政官员成为影响区域政

策和 发 展 区 域 经 济 的 一 个 主 要 因 素 （ 周 黎 安，
２００７［３］）。 政府官员的变化可能会对政府与企业之间

的现有关系产生重要影响， 在上届政府任期内享受特

殊待遇 （如税收优惠和隐性担保等） 的企业不一定

能够在新政府任期内继续满足条件， 也可能出现新的

满足条件的企业， 此时， 地方官员变更引发的财政支

出波动可能提高或降低企业面临的系统性风险。 而且

我国地方政府财政支出更多地是为了实现当地政府的

诉求， 往往会在对农业、 基础设施、 教育、 科技、 行

政监督支出五个方面的支出做出带有明显倾向性的调

整， 此时， 地方官员变更带来的财政支出变动可能加

大或降低企业面临的系统性风险。 因此， 地方官员变

更带来的财政支出波动对企业系统性风险产生积极和

消极双重效应。 由此提出假设 ２。
Ｈ２： 官员变更带来的财政支出波动性与企业系

５
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统性风险之间存在非线性关系。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文以 ２００６—２０１６ 年间沪、 深两市 Ａ 股上市公

司为样本。 考虑到数据的可得性， 删除新三板企业；
由于金融行业的特殊性， 剔除所有金融类企业； 为避

免 ＩＰＯ 对财务数据的影响， 删除当年 ＩＰＯ 的企业；
删除 ２００６—２０１６ 年某一年资料缺失的上市公司； 删

除同时在 Ｂ 股和 Ｈ 股上市的公司； 新疆地区的国有

企业大部分受建设兵团掌控， 地区政府无法产生较大

影响， 因此将此地区企业剔除。 为消除两侧极端值产

生的影响， 我们对一系列变量实行了波动幅度为 １％
的 ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处置。 其余数据来自 ＣＳＭＡＲ 数据库和

ＲＥＳＳＥＴ 数据库。
（二） 变量定义

本文使用 ｂｅｔａ 系数来衡量企业系统性风险， 借

鉴 （Ｂａｒｔｏｎ， １９８８［４３］； 陈莉和张卓， ２００５［４４］； 罗党论

等， ２０１６［２０］） 的做法。 对于官员变更导致政策的不

确定性， 我们采用现有文献的做法， 如果新官员在当

年 １ 月至 ６ 月就职， 则该年度被定义为变更年份； 如

果新官员从 ７ 月到 １２ 月上任， 则第二年被定义为变

更年份 （曹春方， ２０１３［２９］； 徐业坤等， ２０１３［２８］ ）。
新任官员的籍贯如果与所管辖地区一致， 则定义为籍

贯一致 （ＳＡＭＥ）； 官员如果是博士以上的学历， 则

定义为高学历 （ＰＨＤ）。 财政支出的波动根据 Ｆａｔáｓ
和 Ｍｉｈｏｖ （２００９） ［３８］的研究， 基础估测公式设置为以

下方程：

ΔＦＩＳｉｔ ＝αＦＩＳｉｔ－１＋βＧＡＰ ｉｔ＋γＸ ｉｔ＋εｉｔ

其中， ΔＦＩＳｉｔ－１指的是财政支出在总 ＧＤＰ 中所占比例

的变化； ＦＩＳｉｔ－１指的是此比例的滞后一阶数值； ＧＡＰ ｉｔ

指的是地区产出相对不足量， 对真实产出对数处理后

应用 ＨＰ 滤波获取； γＸ ｉｔ为一系列控制变量； 用该回

归方程的残差 （ＶＯＬ） 来衡量财政支出波动。
控制变量主要包括两方面内容： 一方面是公司行

为微观层面的变量； 另一方面是地区宏观经济情况的

变量。 反映微观层面的变量有资产负债率 （ ＬＥＶ）、
净资产利润率 （ＲＯＥ）、 发展指标托宾 Ｑ 值 （Ｑ）、
企业规模 （ＳＩＺＥ）； 反映宏观层面的变量有 ＧＤＰ 增

长率 （ＬＮＧＤＰ）、 人均支出 （ＰＣＰＩ）、 固定资产投资

价格指数 （ＦＡＩＰＩ）、 职工平均工资水平 （ＬＮＷＡＧＥ）。
变量统计如表 １ 所示， 相关变量的描述性统计如表 ２
所示。

表 １ 变量定义表

变量 简写 定义

企业风险 ＢＥＴＡ 流动市值加权平均市场月收益率为基础的系统风险

任一变更 ＣＨＡＮＧＥ＿ＥＩＴＨＥＲ 虚拟变量， 当年书记或市长任一的变更取值为 １， 否则为 ０

市长变更 ＳＨＩＺＨＡＮＧ 虚拟变量， 当年市长发生变更取值为 １， 否则为 ０

书记变更 ＳＨＵＪＩ 虚拟变量， 当年书记发生变更取值为 １， 否则为 ０

财政政策波动 ＶＯＬ Ｆａｔáｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００９） ［３８］模型的残差

同乡 ＳＡＭＥ 虚拟变量， 若新任官员的籍贯与任职地一致， 取值为 １， 否则为 ０

学历 ＰＨＤ 虚拟变量， 官员如果为博士学位取值为 １， 否则为 ０

ＧＤＰ 增长率 ＬＮＧＤＰ 实际 ＧＤＰ 的对数值

人均支出 ＰＣＰＩ 城市居民人均可支配收入

职工平均工资水平 ＬＮＷＡＧＥ 城镇在岗职工平均工资

固定资产投资价格指数 ＦＡＩＰＩ 各年名义投资除以对应年份的定基固定资产投资价格指数

资产负债率 ＬＥＶ 总负债与总资产的比值

托宾 Ｑ 值 Ｑ 企业市价 （股价） ／ 企业的重置成本

企业规模 ＳＩＺＥ 企业总资产的对数

净资产利润率 ＲＯＥ 企业当年末净利润 ／ 平均股东权益

自由现金流 ＣＡＳＨＦＬＯＷ 经营活动产生的现金流净额与总资产的比值

　 　 资料来源： 作者整理。
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表 ２ 相关变量的描述性统计

Ｖａｒｉａｂｌｅ Ｏｂｓ Ｍｅａｎ Ｓｔｄ􀆰 Ｄｅｖ􀆰 Ｍｉｎ Ｍａｘ

ＳＨＩＺＨＡＮＧ ５ ９８４ ０􀆰 ３１８ ６８３ ０􀆰 ６４９ ６７３ ０􀆰 ０００ ０００ ２􀆰 ０００ ０００

ＳＨＵＪＩ ５ ９８４ ０􀆰 ２４１ ９７９ ０􀆰 ５５６ ９０９ ０􀆰 ０００ ０００ ２􀆰 ０００ ０００

ＢＥＴＡ ５ ９８４ ０􀆰 ４６９ ３０７ ０􀆰 ２８９ ２７９ －１􀆰 ５６６ ４８０ １􀆰 ９６１ ８９０

ＬＮＧＤＰ ５ ９８４ ４􀆰 ７１２ ５９４ ０􀆰 ０２２ ４０３ ４􀆰 ６３４ ７２９ ４􀆰 ７５７ ０３３

ＰＣＰＩ ５ ９８４ １􀆰 ２７１ ３０２ １􀆰 ６５２ ３４２ ０􀆰 ０５０ ８６０ １３􀆰 ５８３ ５６０

ＬＮＷＡＧＥ ５ ９８４ １０􀆰 ５７５ ９８０ ０􀆰 ４２２ ０３６ ９􀆰 １２９ ６７６ １２􀆰 ６７８ ０３０

ＦＡＩＰＩ ５ ８７４ ４􀆰 ６２６ ４６３ ０􀆰 ０３３ ６３６ ４􀆰 ５６４ ３４８ ４􀆰 ７２９ ８６３

ＬＥＶ ５ ９８４ ０􀆰 ３７５ ５０４ ０􀆰 １５２ ４５４ －０􀆰 ００９ ２００ １􀆰 ２４６ ０００

Ｑ ５ ９８４ １􀆰 ４３８ ２４１ ２􀆰 １８２ ９９１ －０􀆰 ００８ ２００ ８９􀆰 ４４８ ２００

ＳＩＺＥ ５ ９８４ １９􀆰 ４６２ １２０ １􀆰 ５０３ ７５４ １３􀆰 ４５２ ８００ ２５􀆰 ９２９ ８９０

ＲＯＥ ５ ９８４ １􀆰 ４７９ ０４２ １􀆰 ３８０ １９８ ０􀆰 １００ ０００ ６５􀆰 ３５６ １００

ＣＡＳＨＦＬＯＷ ５ ９８４ １６􀆰 ４１２ ９７０ １􀆰 ５２０ ０４３ ５􀆰 １３５ １５１ ２３􀆰 ７６５ ７７０

　 　 资料来源： 作者利用 Ｓｔａｔａ 软件计算， 下同。

（三） 模型设定

根据上述的理论假设， 我们构建了如下两个 ＯＬＳ
模型来检验：

ＢＥＴＡ＝α０＋α１ＳＨＩＺＨＡＮＧ ｉ， ｔ＋α２ＳＩＺＥ ｉ， ｔ＋α３ＬＥＶｉ， ｔ

＋α４ＲＯＥ ｉ， ｔ＋α５Ｑｉ， ｔ＋α６ＬＮＧＤＰ ｉ， ｔ＋α７ＰＣＰＩｉ， ｔ

＋α８ＦＡＩＰＩｉ， ｔ＋α９ＬＮＷＡＧＥ ｉ， ｔ＋εｉ， ｔ （１）

模型 （１） 研究了官员变更对企业系统性风险的影

响， 其中 ＣＨＡＮＧＥ 表明市长和市委书记的变更。

ＢＥＴＡ＝α０＋α１ＳＨＩＺＨＡＮＧｉ， ｔ＋α２ＶＯＬｉ， ｔ＋α２ＶＯＬｉ， ｔ×ＶＯＬｉ， ｔ

＋α２ＳＩＺＥ ｉ， ｔ＋α３ＬＥＶｉ， ｔ＋α４ＲＯＥ ｉ， ｔ＋α５Ｑｉ， ｔ

＋α６ＬＮＧＤＰ ｉ， ｔ＋α７ＰＣＰＩｉ， ｔ＋α８ＦＡＩＰＩｉ， ｔ

＋α９ＬＮＷＡＧＥ ｉ， ｔ＋εｉ， ｔ （２）

模型 （２） 中加入了财政支出波动以及其平方项来检

验财政支出波动对企业系统性风险的影响。

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

从表 ２ 可看出， 企业系统性风险 ＢＥＴＡ 的最大值

为 １􀆰 ９６１ ８９， 最小值为－１􀆰 ５６６ ４８， 表明不同企业因其

所处行业、 产权性质或生产经营情况的差异而面临不

同的系统性风险， 且相差较大。 企业发展水平的托宾

Ｑ 值的平均值为 １􀆰 ４３８ ２４１， 说明样本企业整体发展较

好； 最小值为－０􀆰 ００８ ２， 最大值为 ８９􀆰 ４４８ ２， 差异较

大， 说明不同企业之间的成长发展能力也不一样。 自

由现金流平均值为 １６􀆰 ４１２ ９７， 说明样本企业具备日常

生产经营所需的现金流； 最小值为 ５􀆰 １３５ １５１， 最大值

为 ２３􀆰 ７６５ ７７， 说明不同企业之间现金流情况也相差

较大。
（二） 政策不确定性对企业系统性风险影响的检

验结果

表 ３ 中列 （１） 是市长和市委书记变更对企业系统

性风险影响的回归结果， 可以看出市长变更与企业系

统性风险之间呈现显著的正相关关系， 系数值为

０􀆰 ０１２ １， ｐ＜０􀆰 ５， 而市委书记变更则与企业系统性风

险之间的关系不明显。 该结果与罗党论等 （２０１６） ［１７］

的研究一致， 主要是因为市委书记主要负责党和政府

的工作， 而经济政策和地方政府的日常实务主要由市

长负责实施。 列 （２） 中考虑了市长或市委书记其中

一人发生变更对企业系统性风险的影响， 系数值为

０􀆰 ０２２ ２， 符号为正， 在 １％水平上显著， 回归结果进

一步支持了假设 Ｈ１。
官员晋升模式的差异反映了区域资源禀赋， 官员

与上级官员 “关系” 的不同， 对当地企业行为产生

了重要影响 （钱先航和徐业坤， ２０１４［４５］）， 特别是我

国社会文化中比较注重社会人脉关系。 地方官员与上

级官员的地缘政治关系也将对企业生产经营产生重大

影响 （Ｆａｃｃｉｏ 和 Ｐａｒｓｌｅｙ， ２００９［４６］ ）， 因此我们进一步

考察了官员籍贯和任职地一致时对企业系统性风险的

影响。 表 ３ 列 （３） 的结果显示， 官员籍贯与任职地

相一致与企业系统性风险之间呈现显著的负相关关

系， 系数值为－０􀆰 ００８ ２４， 且在 ５％的水平上显著。 这

说明由于官员对籍贯地有感情， 出于情感需要可能更

加照顾家乡企业， 因此会考虑帮助企业规避所面临的

７
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市场风险。 表 ３ 列 （４） 中考察了官员高学历水平对企

业系统性风险的影响， 结果显示， 高学历与企业系统

性风险之间呈现负相关关系， 系数值为－０􀆰 ００１ ５７， 在

１０％的水平上显著。 该结果与刘海洋等 （２０１７） ［３７］ 的

观点一致， 表明拥有博士学位的高学历官员有利于降

低企业系统性风险。

表 ３ 地方官员变更与企业系统性风险的回归结果

变量 （１） （２） （３） （４）

ＳＨＩＺＨＡＮＧ ０􀆰 ０１２ １０∗∗ ０􀆰 ０１２ ７０∗∗ ０􀆰 ０１２ ７０∗∗

－０􀆰 ００５ ２５ －０􀆰 ００５ ３１ －０􀆰 ００５ ３２

ＳＨＵＪＩ ０􀆰 ００７ ６３ ０􀆰 ００８ ２９ ０􀆰 ００８ ３２

－０􀆰 ００６ １１ －０􀆰 ００６ １６ －０􀆰 ００６ １７

ＣＨＡＮＧＥ＿ ＥＩＴＨＥＲ ０􀆰 ０２２ ２０∗∗∗

－０􀆰 ００６ ８６

ＳＡＭＥ －０􀆰 ００８ ２４∗∗ －０􀆰 ００８ ３７∗∗

－０􀆰 ０１０ ４０ －０􀆰 ０１０ ４０

ＰＨＤ －０􀆰 ００１ ５７∗

－０􀆰 ００７ １４

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ４４６ ００∗∗∗ －０􀆰 ４５２ ００∗∗∗ －０􀆰 ４４９ ００∗∗∗ －０􀆰 ４５０ ００∗∗∗

－０􀆰 ０９２ ００ －０􀆰 ０９１ ９０ －０􀆰 ０９２ １０ －０􀆰 ０９２ ２０

ＰＣＰＩ －０􀆰 ００７ ０５∗∗∗ －０􀆰 ００７ ０３∗∗∗ －０􀆰 ００７ ２２∗∗∗ －０􀆰 ００７ ０９∗∗∗

－０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３２ －０􀆰 ００２ ４０

ＬＮＷＡＧＥ ０􀆰 ００４ ９７ ０􀆰 ００５ ８８ ０􀆰 ００４ ９７ ０􀆰 ００４ ９７

－０􀆰 ００８ ６５ －０􀆰 ００８ ６７ －０􀆰 ００８ ６５ －０􀆰 ００８ ６５

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １６８ ００∗ ０􀆰 １７２ ００∗ ０􀆰 １７１ ００∗ ０􀆰 １７２ ００∗

－０􀆰 ０９５ １０ －０􀆰 ０９５ ００ －０􀆰 ０９５ ２０ －０􀆰 ０９５ ４０

ＬＥＶ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０

Ｑ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗

－０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７

ＳＩＺＥ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗

－０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４

ＲＯＥ －０􀆰 ００１ ８７ －０􀆰 ００２ ０３ －０􀆰 ００１ ９２ －０􀆰 ００１ ９１

－０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗

－０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示 １０％、 ５％、 １％的显著性水平， 下同。

表 ４ 中进一步考察了不同的产权性质、 企业规模

和城市规模与企业系统性风险之间的关系。 结果表明，
无论是地方国企还是非国企、 中小企业还是大企业、
中小城市的企业还是大城市的企业， 地方官员变更特

别是市长变更对企业系统性风险的回归结果均在 １％的

水平上显著正相关， 进一步验证了地方官员变更会对

企业系统性风险带来显著影响。 相较于非国有企业，
地方官员变更与地方国有企业在 １０％的水平上显著正

８



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·财政税收·

相关， 估计系数为 ０􀆰 ０１０ ７。 这主要是因为地方国有企

业大多是与国民经济和人民生活息息相关的产业， 很

多甚至处于地方垄断或垄断当地竞争的市场地位， 对

当地经济影响巨大， 同时国有企业与地方政府天然的

联系也导致当地方官员发生变更时企业会受到更大的

政策不确定性的冲击， 因此地方官员变更会加剧地方

国有企业的系统性风险。 在地方官员变更时， 大企业

与企业系统性风险之间在 １％的水平上显著正相关，
估计系数为 ０􀆰 ０９８ ０。 这是因为大企业规模一般较大，
官员发生变更使企业高管很难及时调整公司的发展战

略、 收缩投资等战线、 优化集团的资产配置来应对政

策不确定性， 而小企业 “船小好掉头”， 经营较为灵

活， 因此大企业更容易受到官员变更带来的负面

影响。

表 ４ 产权性质、 企业规模和城市规模异质性与企业系统性风险的回归结果

变量 非国企 地方国企 中小企业 大企业 中小城市 大城市

非国企 －０􀆰 ０１１ １０∗

－０􀆰 ０１１ ７０

国企 ０􀆰 ０１０ ７０∗

－０􀆰 ０１１ ７０

中小城市 －０􀆰 ０６１ ４０∗

－０􀆰 ０７３ ８０

大城市 ０􀆰 ０４７ ３０∗

－０􀆰 ０７３ ６０

中小企业 －０􀆰 ０９８ ４０∗∗∗

－０􀆰 ０１１ ７０

大企业 　 ０􀆰 ０９８ ００∗∗∗

－０􀆰 ０１１ ７０

ＳＨＩＺＨＡＮＧ ０􀆰 ０１２ ２０∗∗ ０􀆰 ０１２ ２０∗∗ ０􀆰 ０１０ ８０∗∗ ０􀆰 ０１０ ８０∗∗ ０􀆰 ０１２ １０∗∗ ０􀆰 ０１２ １０∗∗

－０􀆰 ００５ ２５ －０􀆰 ００５ ２５ －０􀆰 ００５ ２２ －０􀆰 ００５ ２２ －０􀆰 ００５ ２５ －０􀆰 ００５ ２５

ＳＨＵＪＩ ０􀆰 ００７ ４５ ０􀆰 ００７ ４６ ０􀆰 ００６ ４７ ０􀆰 ００６ ５３ ０􀆰 ００７ ５８ ０􀆰 ００７ ６１

－０􀆰 ００６ １１ －０􀆰 ００６ １１ －０􀆰 ００６ ０７ －０􀆰 ００６ ０７ －０􀆰 ００６ １１ －０􀆰 ００６ １１

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ４４４ ００∗∗∗ －０􀆰 ４４５ ００∗∗∗ －０􀆰 ２８３ ００∗∗∗ －０􀆰 ３０１ ００∗∗∗ －０􀆰 ４４７ ００∗∗∗ －０􀆰 ４５５ ００∗∗∗

－０􀆰 ０９２ ００ －０􀆰 ０９２ ００ －０􀆰 ０９３ ５０ －０􀆰 ０９３ １０ －０􀆰 ０９２ ００ －０􀆰 ０９３ １０

ＰＣＰＩ －０􀆰 ００６ ９１∗∗∗ －０􀆰 ００６ ９１∗∗∗ －０􀆰 ００６ ３９∗∗∗ －０􀆰 ００６ ３７∗∗∗ －０􀆰 ００７ ０４∗∗∗ －０􀆰 ００７ ０４∗∗∗

－０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ２９ －０􀆰 ００２ ２９ －０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３１

ＬＮＷＡＧＥ ０􀆰 ００５ ８７ ０􀆰 ００５ ７７ －０􀆰 ００７ １９ －０􀆰 ００７ ８５ ０􀆰 ００５ ０５ ０􀆰 ００４ ６９

－０􀆰 ００８ ７０ －０􀆰 ００８ ７０ －０􀆰 ００８ ７２ －０􀆰 ００８ ７４ －０􀆰 ００８ ６５ －０􀆰 ００８ ６６

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １６９ ００∗ ０􀆰 １６９ ００∗ ０􀆰 １４４ ００ ０􀆰 １４２ ００ ０􀆰 １６９ ００∗ ０􀆰 １６８ ００∗

－０􀆰 ０９５ １０ －０􀆰 ０９５ １０ －０􀆰 ０９４ ６０ －０􀆰 ０９４ ６０ －０􀆰 ０９５ １０ －０􀆰 ０９５ １０

ＬＥＶ ０􀆰 ６８２ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８２ ００∗∗∗ ０􀆰 ６７９ ００∗∗∗ ０􀆰 ６７９ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ６０ －０􀆰 ０２０ ６０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０

Ｑ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１７ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１７ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗

－０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４６ －０􀆰 ００１ ４６ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７

ＳＩＺＥ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 ０８９ １０∗∗∗ ０􀆰 ０８９ １０∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗

－０􀆰 ００３ ３３ －０􀆰 ００３ ３３ －０􀆰 ００４ ３２ －０􀆰 ００４ ３３ －０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４

ＲＯＥ －０􀆰 ００１ ９３ －０􀆰 ００１ ９３ －０􀆰 ０００ ７４ －０􀆰 ０００ ７３ －０􀆰 ００１ ８５ －０􀆰 ００１ ８５

－０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３６ －０􀆰 ００２ ３６ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４４ ７０∗∗∗ －０􀆰 ０４４ ６０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗

－０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０５ －０􀆰 ００３ ０５ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２３　 　 ０􀆰 ８２３　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　

９
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　 　 表 ５ 列示了地区异质性下地方官员变更与财政支

出波动的回归结果， 无论是市长还是市委书记变更，
中部地区的地方官员变更与财政支出波动之间在 １％
的水平上显著正相关， 在市长变更时， 估计系数为

０􀆰 １５６， 在市委书记变更时， 估计系数为 ０􀆰 １５９。 西

部地区的地方官员变更与财政支出波动之间也在 １％
的水平上显著正相关， 在市长变更时， 估计系数为

０􀆰 ２９０， 在市委书记变更时， 估计系数为 ０􀆰 ２９６。 这

表明在中西部地区， 当地企业得到了更多政策上的支

持 （蓝小龙， ２０１０［４７］）， 同时中西部地区政府控制企

业行为的能力较强， 因此地方官员变更会导致财政支

出政策的不确定性， 加剧当地财政支出波动。 东部地

区地方官员变更与财政支出波动之间在 １％的水平上

显著负相关， 市长变更时估计系数为－０􀆰 ２４２， 市委

书记变更时估计系数为－０􀆰 ２４７。 这表明经济发展水

平较高和市场化水平较高的地区政府干预企业活动的

行为较少 （刘娜娜， ２０１６［４８］）， 同时， 市场化水平较

高的地区， 资源要素的流动相对便利， 竞争淘汰机制

比较健全， 市场规律可以更好地发挥作用 （黄启新，
２０１７［４９］）， 因此东部地区地方官员变更时财政支出波

动对当地企业影响较小。

表 ５ 地区异质性下地方官员变更与财政支出波动性的回归结果

变量 市长变更 市委书记变更

中部 ０􀆰 １５６ ００∗∗∗ ０􀆰 １５９ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２２ ８０ －０􀆰 ０２２ ９０

西部 ０􀆰 ２９０ ００∗∗∗ ０􀆰 ２９６ ００∗∗∗

－０􀆰 ０３０ ７０ －０􀆰 ０３０ ８０

东部 －０􀆰 ２４２ ００∗∗∗ －０􀆰 ２４７ ００∗∗∗

－０􀆰 ０１９ ９０ －０􀆰 ０２０ ００

ＬＮＧＤＰ １􀆰 ７６２ ００∗∗∗ １􀆰 ７２９ ００∗∗∗ １􀆰 ８１７ ００∗∗∗ １􀆰 ７４５ ００∗∗∗ １􀆰 ７１４ ００∗∗∗ １􀆰 ８０１ ００∗∗∗

－０􀆰 ２５８ ００ －０􀆰 ２５７ ００ －０􀆰 ２５６ ００ －０􀆰 ２５９ ００ －０􀆰 ２５８ ００ －０􀆰 ２５７ ００

ＰＣＰＩ ０􀆰 １０１ ００∗∗∗ ０􀆰 ０９９ ８０∗∗∗ ０􀆰 １０８ ００∗∗∗ ０􀆰 １０３ ００∗∗∗ ０􀆰 １０１ ００∗∗∗ ０􀆰 １１０ ００∗∗∗

－０􀆰 ００６ ５４ －０􀆰 ００６ ４８ －０􀆰 ００６ ５１ －０􀆰 ００６ ５５ －０􀆰 ００６ ４９ －０􀆰 ００６ ５２

ＰＷＡＧＥ ０􀆰 ２５５ ００∗∗∗ ０􀆰 ２６０ ００∗∗∗ ０􀆰 ２７８ ００∗∗∗ ０􀆰 ２６６ ００∗∗∗ ０􀆰 ２７０ ００∗∗∗ ０􀆰 ２８９ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２４ ４０ －０􀆰 ０２４ ３０ －０􀆰 ０２４ ３０ －０􀆰 ０２４ ４０ －０􀆰 ０２４ ３０ －０􀆰 ０２４ ３０

ＦＡＩＰＩ －２􀆰 ４０１ ００∗∗∗ －２􀆰 ３４２ ００∗∗∗ －２􀆰 ４５３ ００∗∗∗ －２􀆰 ４１４ ００∗∗∗ －２􀆰 ３５６ ００∗∗∗ －２􀆰 ４６７ ００∗∗∗

－０􀆰 ２６７ ００ －０􀆰 ２６６ ００ －０􀆰 ２６５ ００ －０􀆰 ２６８ ００ －０􀆰 ２６７ ００ －０􀆰 ２６６ ００

ＬＥＶ －０􀆰 ０６４ ８０ －０􀆰 ０７１ ６０ －０􀆰 ０７３ ２０ －０􀆰 ０５７ ６０ －０􀆰 ０６４ ９０ －０􀆰 ０６６ ５０

－０􀆰 ０５８ ３０ －０􀆰 ０５８ １０ －０􀆰 ０５７ ８０ －０􀆰 ０５８ ５０ －０􀆰 ０５８ ３０ －０􀆰 ０５８ ００

Ｑ ０􀆰 ０１４ ３０∗∗∗ ０􀆰 ０１４ ００∗∗∗ ０􀆰 ０１４ ００∗∗∗ ０􀆰 ０１４ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１４ ４０∗∗∗ ０􀆰 ０１４ ４０∗∗∗

－０􀆰 ００４ １２ －０􀆰 ００４ １１ －０􀆰 ００４ ０９ －０􀆰 ００４ １４ －０􀆰 ００４ １２ －０􀆰 ００４ １０

ＳＩＺＥ ０􀆰 ０４６ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０４０ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０４４ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０４７ ４０∗∗∗ ０􀆰 ０４１ ２０∗∗∗ ０􀆰 ０４５ ３０∗∗∗

－０􀆰 ００９ １１ －０􀆰 ００９ ０８ －０􀆰 ００９ ０３ －０􀆰 ００９ １４ －０􀆰 ００９ １１ －０􀆰 ００９ ０５

ＲＯＥ －０􀆰 ０１６ ８０∗∗ －０􀆰 ０１５ ７０∗∗ －０􀆰 ０１６ ００∗∗ －０􀆰 ０１４ ３０∗∗ －０􀆰 ０１３ ３０∗∗ －０􀆰 ０１３ ６０∗∗

－０􀆰 ００６ ６６ －０􀆰 ００６ ６３ －０􀆰 ００６ ６０ －０􀆰 ００６ ６９ －０􀆰 ００６ ６６ －０􀆰 ００６ ６３

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０１１ ４０ －０􀆰 ０１３ ９０ －０􀆰 ０１２ ５０ －０􀆰 ０１２ ２０ －０􀆰 ０１４ ７０∗ －０􀆰 ０１３ ２０

－０􀆰 ００８ ６１ －０􀆰 ００８ ５８ －０􀆰 ００８ ５４ －０􀆰 ００８ ６４ －０􀆰 ００８ ６１ －０􀆰 ００８ ５６

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７５０ ５ ７５０ ５ ７５０ ５ ７５０ ５ ７５０ ５ ７５０

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５７４　 　 ０􀆰 ５７７　 　 ０􀆰 ５８２　 　 ０􀆰 ５７２　 　 ０􀆰 ５７５　 　 ０􀆰 ５７９　 　

（三） 地方官员变更、 财政支出波动对企业系统

性风险影响的检验结果

表 ６ 考察了地方官员变更、 财政支出波动对企业

系统性风险的影响， 结果显示， 无论是市长还是市委

书记变更， 所引致的财政支出波动与企业系统性风险

之间均在 ５％的水平上显著正相关。 这是因为当处在

０１
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变更期， 离任官员去向已定， 缺少动力去扩大生产性

建设， 而新任官员刚刚上任， 官员变更导致财政支出

波动， 加剧企业的系统性风险。 在引入财政支出波动

的平方项后， 其平方项与企业系统性风险均在 １％的

水平上显著为负， 估计系数为－０􀆰 ０１３ ４。 这说明在变

更期后， 随着新任官员的上任， 在当前的官员激励制

度驱动下， 新任官员有着强烈的动机去改善地区经济

水平和整体环境， 因此会对企业系统性风险有着明显

的削弱作用。 由此可见， 财政支出波动与企业系统性

风险之间呈现倒 Ｕ 型关系。

表 ６ 地方官员变更、 财政支出波动与企业系统性风险的回归结果

变量 市长变更 市委书记变更

ＶＯＬ ０􀆰 ０２６ ５０∗∗ ０􀆰 ０２５ ８０∗∗

　 －０􀆰 ０１１ ８０ 　 －０􀆰 ０１１ ８０

ＶＯＬ×ＶＯＬ 　 －０􀆰 ０１３ ４０∗∗∗ 　 －０􀆰 ０１３ ４０∗∗∗

　 －０􀆰 ００３ ８５ 　 －０􀆰 ００３ ８５

ＳＨＩＺＨＡＮＧ ／ ＳＨＵＪＩ ０􀆰 ０１４ ９０∗∗∗ ０􀆰 ０１３ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１３ ６０∗∗ ０􀆰 ０１２ ５０∗∗

－０􀆰 ００４ ７５ －０􀆰 ００４ ７８ －０􀆰 ００５ ５３ －０􀆰 ００５ ５４

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ４５０ ００∗∗∗ －０􀆰 ４６０ ００∗∗∗ －０􀆰 ４４７ ００∗∗∗ －０􀆰 ４５６ ００∗∗∗

－０􀆰 ０９１ ９０ －０􀆰 ０９２ ５０ －０􀆰 ０９２ ００ －０􀆰 ０９２ ６０

ＰＣＰＩ －０􀆰 ００７ ０４∗∗∗ －０􀆰 ００４ ２９∗ －０􀆰 ００７ ２４∗∗∗ －０􀆰 ００４ ４１∗

－０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３９ －０􀆰 ００２ ３１ －０􀆰 ００２ ３９

ＰＷＡＧＥ ０􀆰 ００５ ０３ ０􀆰 ００４ ０９ ０􀆰 ００３ ６５ ０􀆰 ００３ ００

－０􀆰 ００８ ６５ －０􀆰 ００８ ７８ －０􀆰 ００８ ６４ －０􀆰 ００８ ７７

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １７３ ００∗ ０􀆰 １８２ ００∗ ０􀆰 １７３ ００∗ ０􀆰 １８１ ００∗

－０􀆰 ０９５ ００ －０􀆰 ０９６ １０ －０􀆰 ０９５ １０ －０􀆰 ０９６ ２０

ＬＥＶ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ７０

Ｑ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗

－０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７

ＳＩＺＥ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗

－０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４ －０􀆰 ００３ ２４

ＲＯＥ －０􀆰 ００１ ６９ －０􀆰 ００１ ７６ －０􀆰 ００２ ０５ －０􀆰 ００２ １０

－０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ３０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ００∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ３０∗∗∗

－０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２２　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２２　 　

表 ７ 检验了财政支出结构对企业系统性风险的回

归结果。 由表 ７ 可知， 财政支出中的科学支出与企业

系统性风险在 ５％的水平上显著正相关， 估计系数为

０􀆰 ００８ ５４。 这是因为， 科学支出一般用于提高企业的

科技创新和研发水平， 由于科技创新和研发活动是一

项高风险、 高失败率、 金融支出大的活动， 因此增加

该项支出会使企业面临更高的系统性风险。 教育支出

对企业系统性风险的影响并不显著， 可能因为公共教

育资源分配体制的不公平， 导致公共教育资源在地域、

人群、 校际之间分配的差异， 因而从整体上看， 教育

支出并未能有效降低企业系统性风险。 相较于行政支

出， 社会保障支出与企业系统性风险之间在 ５％的水平

上显著负相关， 估计系数为－０􀆰 ００６ ２８。 这是因为增

加社会保障支出有利于完善劳动合同体系， 切实保障

普通员工的切身利益， 同时也有利于完善社会保险系

统， 为低收入人群和流动性较高的人群制定一些福利

措施， 让企业员工可以将更多的想法纳入工作中， 从

而有利于降低企业系统性风险。

１１



·财政税收· 　 ２０１９ 年第 １１ 期

表 ７ 财政支出结构对企业系统性风险的回归结果

变量 科学 教育 社会保障 行政管理

ＢＥＴＡ ０􀆰 ００８ ５４∗∗ ０􀆰 ００９ １３ －０􀆰 ００６ ２８∗∗ －０􀆰 ００４ ８６∗

－０􀆰 ００３ ４５ －０􀆰 ００６ ５３ －０􀆰 ００４ ５４ －０􀆰 ００３ １２

ＶＯＬ －０􀆰 ０１０ ２０∗∗ －０􀆰 ０１２ ４０∗∗∗ －０􀆰 ０１２ ４０∗∗∗ －０􀆰 ０１１ ３０∗∗

－０􀆰 ００４ ７７ －０􀆰 ００４ ６７ －０􀆰 ００４ ６８ －０􀆰 ００４ ７１

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ３６２ ００∗∗∗ －０􀆰 ４２３ ００∗∗∗ －０􀆰 ４２０ ００∗∗∗ －０􀆰 ４１３ ００∗∗∗

－０􀆰 ０９６ ９０ －０􀆰 ０９２ ７０ －０􀆰 ０９２ ８０ －０􀆰 ０９２ ９０

ＰＣＰＩ －０􀆰 ００８ ５６∗∗∗ －０􀆰 ００７ ２３∗∗∗ －０􀆰 ００６ １０∗∗∗ －０􀆰 ００４ ９６∗

－０􀆰 ００２ ５６ －０􀆰 ００２ ５０ －０􀆰 ００２ ３５ －０􀆰 ００２ ５４

ＰＷＡＧＥ －０􀆰 ０２０ １０ －０􀆰 ００８ ３０ ０􀆰 ０１１ ７０ ０􀆰 ０１２ ３０

－０􀆰 ０１３ ９０ －０􀆰 ０１３ ７０ －０􀆰 ００９ ７１ －０􀆰 ００９ ４４

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １１９ ００ ０􀆰 １５０ ００ ０􀆰 １４３ ００ ０􀆰 １２８ ００

－０􀆰 ０９６ ７０ －０􀆰 ０９５ ７０ －０􀆰 ０９６ ００ －０􀆰 ０９６ ３０

ＬＥＶ ０􀆰 ６７９ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８４ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８４ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ９０ －０􀆰 ０２１ ００

Ｑ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ９０∗∗∗

－０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４８

ＳＩＺＥ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１２ ００∗∗∗

－０􀆰 ００３ ２６ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２８ －０􀆰 ００３ ３１

ＲＯＥ －０􀆰 ００２ １１ －０􀆰 ００１ ９０ －０􀆰 ００１ ７７ －０􀆰 ００１ １４

－０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３８

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４４ ８０∗∗∗ －０􀆰 ０４４ １０∗∗∗

－０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０８ －０􀆰 ００３ ０９

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７４８ ５ ７４９ ５ ７０５ ５ ６６２

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　

进一步考察地方官员变更对企业系统性风险的影

响 （详见表 ８） 发现， 城镇化率与企业系统性风险之

间在 １０％的水平上显著负相关， 市长变更时估计系

数为 ０􀆰 ０１４ ６， 市委书记变更时估计系数为 ０􀆰 ００８ ５３。
这说明城镇化能有效缓解城乡二元结构所带来的矛

盾， 进而缓解社会结构快速演变中的结构性矛盾。 在

城镇化战略中， 政府投资主要用于县域经济发展所依

托的中心城镇建设， 这对经济社会乃至政治结构带来

影响， 可以有效缓解企业系统性风险。 地区的人口规

模和样本所处的行业特殊性 （管制行业） 不会对企

业系统性风险产生显著的影响。 市场化进程无论是

市长变更还是书记变更都与企业系统性风险在 １０％
的水平上显著负相关， 市长变更时估计系数为

０􀆰 ００３ ０７， 市委书记变更时估计系数为 ０􀆰 ００３ ０９。
这主要是因为我国的经济处于转型时期， 市场化程

度也在逐步提高， 市场化程度的不断提高， 直接表

明了国家逐步放宽对企业的限制， 鼓励企业按照市

场需求发展， 有利于企业集中优势资源投入到自己

擅长的领域， 实现企业价值最大化， 从而提高企业

风险承担能力。

表 ８ 进一步检验地方官员变更与企业系统性风险的回归结果

变量 市长变更 市委书记变更

城镇化率 －０􀆰 ０１４ ６０∗ 　 　 　 －０􀆰 ００８ ５３∗ 　 　 　

　 －０􀆰 ０２２ ２０ 　 　 　 －０􀆰 ０２２ ２０ 　 　 　

人口规模 　 ０􀆰 ０００ ２３ 　 　 　 ０􀆰 ０００ ２１ 　 　
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续前表

变量 市长变更 市委书记变更

　 　 －０􀆰 ０００ ８４ 　 　 　 －０􀆰 ０００ ８４ 　 　

管制行业 　 　 ０􀆰 ００３ ５６ 　 　 　 ０􀆰 ００３ ３１ 　

　 　 　 －０􀆰 ００９ ３３ 　 　 　 －０􀆰 ００９ ３４ 　

市场化进程 　 　 　 －０􀆰 ００３ ０７∗ 　 　 　 －０􀆰 ００３ ０９∗

　 　 　 　 －０􀆰 ００１ ９４ 　 　 　 －０􀆰 ００１ ９４

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ４３７ ００∗∗∗ －０􀆰 ４３１ ００∗∗∗ －０􀆰 ４３１ ００∗∗∗ －０􀆰 ４１１ ００∗∗∗ －０􀆰 ４３０ ００∗∗∗ －０􀆰 ４２６ ００∗∗∗ －０􀆰 ４２６ ００∗∗∗ －０􀆰 ４０６ ００∗∗∗

－０􀆰 ０９２ ７０ －０􀆰 ０９２ ３０ －０􀆰 ０９２ ３０ －０􀆰 ０９３ １０ －０􀆰 ０９２ ８０ －０􀆰 ０９２ ３０ －０􀆰 ０９２ ３０ －０􀆰 ０９３ ２０

ＰＣＰＩ －０􀆰 ００６ ３０∗∗∗ －０􀆰 ００６ ４６∗∗ －０􀆰 ００５ ９６∗∗ －０􀆰 ００５ ４２∗∗ －０􀆰 ００６ ２７∗∗∗ －０􀆰 ００６ ５３∗∗ －０􀆰 ００６ ０７∗∗∗ －０􀆰 ００５ ５３∗∗

－０􀆰 ００２ ４１ －０􀆰 ００２ ９９ －０􀆰 ００２ ３５ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ４１ －０􀆰 ００２ ９９ －０􀆰 ００２ ３５ －０􀆰 ００２ ３７

ＰＷＡＧＥ ０􀆰 ００７ １９ ０􀆰 ００８ ２７ ０􀆰 ００７ ８６ ０􀆰 ０１０ ２０ ０􀆰 ００６ ３５ ０􀆰 ００７ １５ ０􀆰 ００６ ７７ ０􀆰 ００９ １１

－０􀆰 ００８ ７８ －０􀆰 ００８ ８８ －０􀆰 ００８ ７３ －０􀆰 ００８ ８５ －０􀆰 ００８ ７７ －０􀆰 ００８ ８７ －０􀆰 ００８ ７２ －０􀆰 ００８ ８４

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １５２ ００ ０􀆰 １４５ ００ ０􀆰 １４６ ００ ０􀆰 １２７ ００ ０􀆰 １４９ ００ ０􀆰 １４４ ００ ０􀆰 １４５ ００ ０􀆰 １２６ ００

－０􀆰 ０９６ ００ －０􀆰 ０９５ ７０ －０􀆰 ０９５ ６０ －０􀆰 ０９６ ４０ －０􀆰 ０９６ １０ －０􀆰 ０９５ ８０ －０􀆰 ０９５ ７０ －０􀆰 ０９６ ５０

ＶＯＬ －０􀆰 ０１０ ８０∗∗ －０􀆰 ０１１ ５０∗∗ －０􀆰 ０１１ ３０∗∗ －０􀆰 ０１２ ５０∗∗∗ －０􀆰 ０１１ ７０∗∗ －０􀆰 ０１２ １０∗∗∗ －０􀆰 ０１２ ００∗∗ －０􀆰 ０１３ １０∗∗∗

－０􀆰 ００４ ７６ －０􀆰 ００４ ７０ －０􀆰 ００４ ６８ －０􀆰 ００４ ７３ －０􀆰 ００４ ７４ －０􀆰 ００４ ６９ －０􀆰 ００４ ６７ －０􀆰 ００４ ７２

ＬＥＶ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８１ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６８０ ００∗∗∗ ０􀆰 ６７９ ００∗∗∗ ０􀆰 ６７９ ００∗∗∗

－０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ７０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０ －０􀆰 ０２０ ８０

Ｑ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ７０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗ ０􀆰 ０１８ ８０∗∗∗

－０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７ －０􀆰 ００１ ４７

ＳＩＺＥ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１４ ００∗∗∗ ０􀆰 １１３ ００∗∗∗

－０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５ －０􀆰 ００３ ２５

ＲＯＥ －０􀆰 ００１ ９０ －０􀆰 ００１ ８４ －０􀆰 ００１ ８８ －０􀆰 ００１ ７７ －０􀆰 ００２ ２３ －０􀆰 ００２ １９ －０􀆰 ００２ ２２ －０􀆰 ００２ １０

－０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７ －０􀆰 ００２ ３７

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４５ ３０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ３０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗ －０􀆰 ０４５ ２０∗∗∗

－０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６ －０􀆰 ００３ ０６

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　 ０􀆰 ８２１ 　

（四） 稳健性检验

为进一步检验结果的稳定性， 笔者首先参考俞鸿

琳等 （ ２０１６ ） ［５０］ 选 用 的 政 府 换 届 （ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ
ｔｕｒｎｏｖｅｒ） 当作工具变量 （ ＩＶ）， 采取工具变量法

（ＩＶ） 进行检验， 选取 ２００６—２０１６ 年之间的样本，
其中， ２００８—２０１３ 年， 我国政府进行换届， 所以设

定 （１， ０） 虚拟变量， 当研究样本年份赶上政府换

届年份时， 赋值是 １， 否则赋值是 ０。 回归结果无实

质性改变 （见表 ９）， 结论依然成立。 然后本文又重

新定义了主要解释变量， 若当年市委书记或市长发生

变更 （包括当年市委书记、 市长其中一人变更和市

委书记、 市长同时发生变更） 则定义政策不确定性

为 １， 否则为 ０， 用 ＣＨＡＮＧＥ 来表示。 结果表明， 政

策不确定性仍将增加当地企业过去一年面临的系统性

风险， 与之前的结论基本一致。 此外， 本文改变了衡

量公司系统性风险的指标， 借鉴已有的文献， 用股票

收益波动率取代 ＢＥＴＡ （张敏和黄继承， ２００９［５１］ ），
结果表明， 官员变动引致的政策不确定性将增加上市

公司股票收益率的波动 （ｓｔｏｃｋ ｐｒｉｃｅ ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ）， 结论

与前文一致。 最后， 本文还尝试控制了地方官员年龄

和任期， 结论也未发生变化。
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表 ９ 工具变量及更改企业系统性风险测度方法的稳健性检验

变量 ＳＰＶ ＩＶ１ ＩＶ２ ＣＨＡＮＧＥ

ＣＨＡＮＧＥ 　 　 　 ０􀆰 ０１１ １０∗∗∗

　 　 　 　 －０􀆰 ００８ ００

ＩＶ１ 　 　 ０􀆰 ０３６ ９０∗∗∗ 　

　 　 　 －０􀆰 ００９ ９２ 　

ＩＶ２ 　 －１􀆰 ６６ｅ－０５∗∗∗ 　 　

　 　 －６􀆰 １８Ｅ－０６ 　 　

ＶＯＬ ０􀆰 ０００ ８８∗∗∗ ０􀆰 ００１ ５９∗∗∗ ０􀆰 ０００ ７１∗∗∗ －６􀆰 ６７Ｅ－０２∗∗∗

　 －０􀆰 ００４ ８６ －０􀆰 ００４ ８７ －０􀆰 ００４ ８６ －０􀆰 ００４ ８３

ＬＮＧＤＰ －０􀆰 ４３８ ００∗∗∗ －０􀆰 ４２４ ００∗∗∗ －０􀆰 ３７６ ００∗∗∗ －０􀆰 ４３６ ００∗∗∗

　 －０􀆰 ０９５ ９０ －０􀆰 ０９６ ００ －０􀆰 ０９７ ３０ －０􀆰 ０９６ １０

ＰＷＡＧＥ ０􀆰 ００２ ３３∗ ０􀆰 ００１ １５∗ －０􀆰 ００３ １５∗ ０􀆰 ００３ ２２∗

　 －０􀆰 ００９ ０６ －０􀆰 ００９ ０７ －０􀆰 ００９ １７ －０􀆰 ００９ １４

ＦＡＩＰＩ ０􀆰 １７０ ００∗ ０􀆰 １５８ ００ ０􀆰 １１９ ００ ０􀆰 １６７ ００∗

　 －０􀆰 ０９９ ５０ －０􀆰 ０９９ ５０ －０􀆰 １００ ００ －０􀆰 ０９９ ８０

ＬＥＶ －０􀆰 ２２６ ００∗∗∗ －０􀆰 ２２７ ００∗∗∗ －０􀆰 ２２４ ００∗∗∗ －０􀆰 ２２６ ００∗∗∗

　 －０􀆰 ０２１ ６０ －０􀆰 ０２１ ５０ －０􀆰 ０２１ ５０ －０􀆰 ０２１ ６０

Ｑ ０􀆰 ０２８ ５０∗∗∗ ０􀆰 ０２８ ５０∗∗∗ ０􀆰 ０２８ ６０∗∗∗ ０􀆰 ０２８ ３０∗∗∗

　 －０􀆰 ００１ ５３ －０􀆰 ００１ ５３ －０􀆰 ００１ ５３ －０􀆰 ００１ ５３

ＳＩＺＥ ０􀆰 １０８ ００∗∗∗ ０􀆰 １０８ ００∗∗∗ ０􀆰 １０８ ００∗∗∗ ０􀆰 １０７ ００∗∗∗

　 －０􀆰 ００３ ３７ －０􀆰 ００３ ３７ －０􀆰 ００３ ３７ －０􀆰 ００３ ３７

ＲＯＥ －０􀆰 ００６ ３３∗∗ －０􀆰 ００６ ３７∗∗∗ －０􀆰 ００６ ９２∗∗∗ －０􀆰 ００６ ３４∗∗

　 －０􀆰 ００２ ４７ －０􀆰 ００２ ４６ －０􀆰 ００２ ４７ －０􀆰 ００２ ４６

ＣＡＳＨＦＬＯＷ －０􀆰 ０４３ ００∗∗∗ －０􀆰 ０４３ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４３ １０∗∗∗ －０􀆰 ０４２ ８０∗∗∗

　 －０􀆰 ００３ １８ －０􀆰 ００３ １８ －０􀆰 ００３ １８ －０􀆰 ００３ １８

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５ ７５０ ５ ７４９ ５ ７４９ ５ ７４９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３６９　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　 ０􀆰 ８２１　 　

五、 结论与启示

中国财政分权和行政管理体制下， 地方官员变

更会引致地方财政支出规模或结构的波动， 进而影

响企业系统性风险。 本文以市长或市委书记的变动

作为地方官员变更的代理变量， 检验了官员变更引

致的财政支出波动性及其对企业系统性风险的影

响。 研究发现： （１） 地方官员变动带来的财政支出

波动对企业系统性风险有倒 Ｕ 型影响， 在官员变更

期以前、 离任官员去向已定的情况下， 地方财政支

出波动会加剧企业系统性风险； 在变更期以后， 新

任官员在政治晋升激励下会有强烈的动机提升地区

经济发展水平， 优化地区经济环境， 因而有助于降

低企业系统性风险。 （２） 在市场化程度较高的地

区， 资源和技术等因素的流动性更高， 市场竞争环

境更加完善， 当地企业受财政支出波动的影响较

小。 （３） 城镇化能有效缓解城乡二元结构以及社会

结构快速演变中的结构性矛盾， 进而在一定程度上

有效降低企业系统性风险。
本文将宏观的政策环境变化与企业因此而被动承

受的系统性风险关联起来， 证实了地方官员变更及财

政支出波动将显著影响企业系统性风险， 实证结论有
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助于明晰地方官员变更引致的财政支出波动的具体传

导机制及其引起的经济后果。 上述研究的政策意义在

于以下三个方面：
第一， 健全地方官员考评晋升与重大财政支出决

策责任追究制度。 健全的地方官员考评晋升制度有助

于激励地方官员从改善经济环境基础条件等方面优化

财政支出结构， 有效化解企业系统性风险， 因此地方

政府可考虑建立专门的企业系统性风险评估和监控机

构， 科学设计官员防范化解重大系统性风险的专业测

评指标体系等， 将防范化解重大系统性风险纳入地方

政府官员考评晋升制度， 减少地方经济发展决策中出

现的 “政绩工程” “拍脑袋” 决策， 杜绝地方政府官

员 “投机心理” 带来的财政支出波动对当地企业发

展产生的负面影响。 同时强化地方政府领导干部权力

约束机制和重大财政支出决策责任追究制度， 对所有

重大财政支出决策参与官员、 具体决策内容、 评估结

果等进行备案审查， 以避免因工作调动、 升迁等原因

导致原地方官员离职而难以追责， 进而从源头管控企

业系统性风险。
第二， 稳定的制度环境和科学的政策制定程序有

利于减小企业决策的不确定性。 频繁的官员变更可以

有效防止官商勾结、 腐败等行为， 但也会导致经济政

策的不连续性， 使当地企业产生对未来政策环境不确

定的预期， 从而可能增加企业系统性风险。 因此， 地

方政府应在严格遵循 《预算法》 等相关法律法规的

基础上， 深入贯彻落实中央关于重大事项集体决策的

制度， 建立健全财政支出决策反馈机制和决策后评估

机制， 形成科学完整的 “决策链”， 使财政支出决策

建立在科学可靠的基础之上， 减少企业决策面临的政

策不确定性带来的系统性风险。 例如， 在地方经济发

展中的涉企规划与决策过程中广泛征求当地企业意

见， 成立拥有否决权的第三方专家评估队伍， 规范评

估程序， 强化集体决策并淡化主要官员个人决策的权

威性， 防止因官员变动、 政府换届而带来政策波动，
使财政支出政策成为提高当地企业竞争力的有效手

段。 新任地方政府主政官员则应在遵循中央政策文件

和法律法规的前提下确保相关政策的稳定性或为新政

策的推行提供有效的缓冲期， 尽可能降低因财政支出

总额和结构调整等政策变更而引致的企业系统性

风险。
第三， 企业自身更应未雨绸缪、 建立健全风险评

估和预警机制。 地方官员变更与财政支出对企业系统

性风险具有显著影响， 企业需要高度重视政策变化带

来的系统性风险， 并将系统性风险全面纳入长期战略

规划制订和决策过程， 切实提高战略研判与风险管理

能力， 最大限度降低因外部环境波动引致的系统性风

险对企业永续发展可能产生的负面影响。 具体而言，
企业应酌情考虑从地方官员变更和财政支出信息等方

面选取一系列风险评估和监测指标， 构建全方位的系

统性风险预警体系和防范机制， 将传统企业内部的非

系统性风险为主的预警机制逐步转向非系统性风险与

系统性风险预警并举的风险预警机制， 形成组织分工

协作与功能互补的风险监管体系与监测机制， 企业决

策层由此可以对官员变动可能产生的系统性风险及时

做出反应和应对措施， 进而助推企业投融资决策的科

学性与合理性。
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出口退税率调整对产品出口的异质影响研究
———来自北京市出口的经验证据

Ｔｈｅ Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｏｕｓ Ｉｍｐａｃｔｓ ｏｆ ｔｈｅ Ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔｓ ｏｆ
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耿　 纯
ＧＥＮＧ Ｃｈｕｎ

［摘　 要］ 笔者使用北京市 ２０１３ 年 １ 月至 ２０１５ 年 ６ 月产品层面的出口数据， 研究了 ２０１４ 年年底

国家上调部分产品出口退税率对出口的影响。 通过将退税率未做调整的产品作为控制组， 倍差法的实

证结果表明， 出口退税率调整对产品出口的影响存在明显差异： 退税率上调没有增加纺织品服装类产

品的出口， 而对高附加值产品的出口有显著促进作用。 产品层面的回归结果表明， 上调高附加值产品

的出口退税率使该类产品相对于其他产品的出口额平均增加 ４􀆰 ０２％， 政策效果明显。 结合中美贸易

战背景及 ２０１８ 年下半年我国上调出口退税率、 完善出口退税政策、 加快退税进度等举措， 笔者认为，
应形成 “整体退税率与经济情况相适应， 行业退税率与产业结构优化相配合” 的出口退税率设置；
加强监管、 防范出口骗税； 在 ＷＴＯ 框架内， 灵活运用出口退税政策推动我国外向型经济持续健康

发展。
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一、 引言

改革开放以来， 中国的经济逐步进入高速发展时

期， 国内生产总值不断扩大， 经济增速多年均在 ７％
以上。 出口作为拉动经济的三驾马车之一， 对我国经

济增长的贡献值得瞩目。 图 １ 展示了 １９９４—２０１７ 年

我国历年出口总额占 ＧＤＰ 的比重， 各年均在 １７％以

上， 其中 ２００６ 年最高， 达到 ３５􀆰 ３６％。 扩大出口的好

处众多， 不仅可以赚取外汇， 增强政府的宏观调控能

力， 还可以充分利用我国富余的劳动力资源， 创造更

多工作机会， 解决国内的就业问题。 此外， 亦可通过

贸易和投资， 利用技术溢出提高国内产品质量和生产

技术水平， 进而带动相关产业发展， 促进产业结构升

级和地区经济增长。
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图 １　 １９９４—２０１７ 中国出口总额占 ＧＤＰ 的比重

在出口贸易发展的历程中， 出口退税制度发挥了

重要作用。 这一制度的建立是各国对国内商品课税管

辖权国际协调的结果， 已被世界上大多数实行间接税

的国家所采纳， 成为一种国际惯例。 但由于税收制度

的差异， 出口退税仅在征收增值税或商品劳务税的国

家建立， 对于以直接税为主体的国家， 例如美国， 由

于其并不对生产企业征收间接税， 因此也不涉及出口

退税问题。 理论上， 出口退税应使出口国的产品以不

含税价进入国际市场公平竞争， 即采取零税率原则，
使退税率等于征税率。 但由于诸多因素， 现实中的退

税率往往低于征税率， 以体现零税率原则与国家宏观

调控的共同作用。 这意味着， 出口退税不仅是财税和

外贸制度的一项重要内容， 它还兼具贸易政策的功

能。 作为一国税制结构的自然产物， 将出口退税用作

贸易政策的最大优点， 在于其合理性得到了 ＷＴＯ 的

认可。 国家可以通过调整出口退税率， 实现调节贸易

额、 进而调控宏观经济的目标。 例如在经济快速增长

时期适当下调部分产品的出口退税率以防止经济过度

膨胀， 在经济不景气时适当上调部分产品的出口退税

率以维持出口和就业。 但是需要特别指出的是，
ＷＴＯ 所允许的出口退税以不超过征税率为限， 因此，
２０１９ 年 ３ 月， 我国在下调增值税税率的同时， 也相

应调整了出口退税率。①

出口退税制度作为一项贸易政策， 不仅可以促

进出口发展， 而且能够引导产业结构调整、 优化出

口产品结构等。 这种作用主要通过对出口产品设置

差异性的退税率来实现。 在产品生产成本一定的情

况下， 出口退税率的高低直接决定了产品在国际市

场上的竞争力———退税率越高， 竞争力越强。 于

是， 国家可以通过对鼓励生产和出口的产品设置较

高的退税率， 增强其国际竞争力， 吸引更多企业从

事这类产品的生产和出口； 而对于不鼓励出口的产

品， 通过设置相对较低的退税率， 引导资源和要素

向其他产业流动。 最终通过竞争机制， 实现对出口

产品种类的调整和产业结构的升级。
事实上， 我国自 １９８５ 年以来的出口退税实践

也基本遵循了上述调整原则。 表 １ 将我国 １９８５—
２０１６ 年间的出口退税率调整分成了七个阶段， 并分

别对不同阶段退税率的调整原因和特点进行总结。
从表 １ 可以看到， 国家对出口退税率政策的调整，
不仅是对贸易和税收制度的完善， 也与当时的国际

国内环境息息相关。 自 ２０１８ 年年初美国对华贸易

战以来， 我国于 ２０１８ 年 １０ 月由国务院常务会议确

定了完善出口退税政策、 加快退税进度的措施， 以

应对全球贸易摩擦。 ２０１８ 年 ９ 月至 １０ 月间， 财政

部、 国家税务总局陆续发布了 《关于提高机电 文化

等产品出口退税率的通知》 （财税 〔２０１８〕 ９３ 号）
和 《关于调整部分产品出口退税率的通知》 （财税

〔２０１８〕 １２３ 号）， 上调多种产品的出口退税率。 由

此可见， 出口退税作为一种贸易调节政策， 在宏观

经济调控中发挥着重要作用， 是我国应对外部经济

冲击的重要措施。
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① 《财政部 税务总局 海关总署关于深化增值税改革有关政策的公告》 （财政部 税务总局 海关总署公告 ２０１９ 年第 ３９ 号） 第三条规定： 原适用

１６％税率且出口退税率为 １６％的出口货物劳务， 出口退税率调整为 １３％； 原适用 １０％税率且出口退税率为 １０％的出口货物、 跨境应税行为，
出口退税率调整为 ９％。
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表 １ 中国 １９８５—２０１６ 年间出口退税率调整过程

时间 退税率调整原因 退税率特点

第一阶段 １９８５􀆰 ４􀆰 １—１９９３
与出口货物的流转税征税政策相适

应， 退税率按 ２７０ 个税目分成 ４ 大

类 １００ 多个税率

退税率按出口货物的税负水平核定， 档次多， 比较复杂

第二阶段 １９９４􀆰 １􀆰 １—１９９５􀆰 ６􀆰 ３０ 新税制实施， 简并退税率
退税率按适用税率确定， 体现 “征多少、 退多少、 不征不退”
“彻底退税” 的原则， 简并后只有 ６％、 １３％、 １７％三档退税率

第三阶段 １９９５􀆰 ７􀆰 １—１９９７
为解决出口退税规模增长过快、 退

税增长大大超过征税和出口额增

长、 出口骗税等问题

大幅降低增值税退税率， 经过两次调整， 之前的三档退税率分别

下降到 ３％、 ６％、 ９％

第四阶段 １９９８—２００３ 应对亚洲金融危机影响

提高大部分出口货物的退税率， 退税率档次愈加复杂， 分别出现

过 ３％、 ５％、 ６％、 ９％、 １１％、 １３％、 １４％、 １５％、 １６％、 １７％等

退税率

第五阶段 ２００４—２００７
为解决出口退税财政负担加重、 税

款退付周期过长、 出口骗税行为抬

头等问题

陆续降低退税率； 取消或降低 “两高一资” 产品的出口退税率，
提高部分 ＩＴ 产品的出口退税率

第六阶段 ２００８—２００９ 应对国际金融危机影响
大幅提高大部分商品的出口退税率， 此后出口退税率包括 ５％、
９％、 １３％、 １５％、 １６％、 １７％等六档

第七阶段 ２０１０—２０１６
２０１２ 年 “营改增” 试点后退税率

又增加两档

相对稳定期， “营改增” 后新加两档退税率 ６％和 １１％， 出口退

税率共计八档

　 　 资料来源： 作者根据 《出口退税指南》 ［１］及相关资料整理得到。

然而， 出口退税政策究竟能否如预期那样起到

“削峰平谷” 的作用？ 退税率的调整又究竟会如何影

响产品出口及出口产品结构？ 已有研究的结论并不一

致。 多数文献证实了出口退税率上调对出口的促进作

用 （严才明， ２００７［２］； 万莹， ２００７［３］； 谢建国和陈莉

莉， ２００８［４］； 林龙辉等， ２０１０［５］； 范子英和田彬彬，
２０１４［６］）； 但也有研究指出这种作用仅限于短期和部分

行业， 个别行业所受影响并不显著， 甚至与政策初衷

相悖 （刘穷志， ２００５［７］； Ｃｈａｏ 等， ２００６［８］； 谷永芬

等， ２００８［９］； 樊琦， ２００９［１０］； 白重恩等， ２０１１［１１］； 童

锦治等， ２０１２［１２］）。 为了进一步考查出口退税率调整

的影响， 本文使用 ２０１３ 年 １ 月至 ２０１５ 年 ６ 月北京市

产品层面的出口数据对财政部和国家税务总局 ２０１４
年年底上调部分产品出口退税率的政策效果进行实证

分析。 产品层面的出口记录是研究贸易及相关问题最

为细致的一手信息， 针对出口退税的研究长期以来受

贸易数据陈旧和匮乏的限制， 所研究的政策多集中在

２０１０ 年以前。 本文的数据相对较新， 因而有助于发

现我国贸易发展的不同阶段出口退税率调整的不同影

响。 除数据贡献之外， 本文相比于已有文献还有两个

方面的创新： 一是本文产品层面的分析能够关注到同

一产业或同一行业内部不同产品的差异， 从而能够更

为准确地考查退税率调整对产品出口的影响； 二是本

文将研究范围限定在北京市， 相比于针对全国的整体

研究， 能够在一定程度上控制区域层面的混同因素，
保证了研究结果的准确可靠。

全文其余部分安排如下： 第二部分对相关研究进

行综述； 第三部分介绍本文的研究设计， 包括识别策

略、 数据和变量情况； 第四部分汇报实证结果并进行

分析； 第五部分从调整考查范围、 改变政策前后窗口

期、 反事实分析三个方面进行稳健性检验； 最后得到

本文结论， 并提出相应的政策建议。

二、 文献综述

本文研究主要涉及两类文献， 一是关于出口退税

率变化对产品出口影响的研究。 这类文献数量众多，
其数据和方法从早期的国家总体出口的时间序列分析

（Ｃｈａｏ 等， ２００１［１３］； 陈平和黄健梅， ２００３［１４］； 董皓

和 陈 飞 翔， ２００４［１５］； Ｃｈｅｎ 等， ２００６［１６］； 万 莹，
２００７［３］； 严才明， ２００７［２］ ）， 逐步细化到行业或企业

层面的面板数据和诸如倍差法等其他微观计量方法

（谢建国和陈莉莉， ２００８［４］； 林龙辉等， ２０１０［５］； 白

９１
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重恩等， ２０１１［１１］； 谢建国和徐婷， ２０１２［１７］； Ｃｈａｎｄｒａ
和 Ｌｏｎｇ， ２０１３［１８］； 范子英和田彬彬， ２０１４［６］； 袁劲

和刘啟仁， ２０１６［１９］； 辜娜和吴磊， ２０１７［２０］ ）。 绝大

多数文献证实了出口退税率提高对出口的促进作用

（或是出口退税率下调对出口的抑制作用）， 由于计

量方法和使用数据的不同， 已有研究的被解释变量有

的直接使用出口总额 （万莹， ２００７［３］； 谢建国和陈

莉莉， ２００８［４］； 林龙辉等， ２０１０［５］ ）， 有的使用出口

增 长 率 （ 严 才 明， ２００７［２］； 范 子 英 和 田 彬 彬，
２０１４［６］）， 它们所估计出的促进作用的大小也存在差

异。 尽管上述文献基本证实了出口退税率调整对企业

产品出口的显著影响， 但也有研究认为这种作用仅限

于短期和部分行业， 个别行业所受影响并不显著， 甚

至与政策初衷相悖 （刘穷志， ２００５［７］； Ｃｈａｏ 等，
２００６［８］； 谷永芬等， ２００８［９］； 樊琦， ２００９［１０］； 白重

恩等， ２０１１［１１］； 童锦治等， ２０１２［１２］）。
由于诸多文献发现了出口退税率对不同类别产

品的异质影响， 有文献开始讨论出口退税的商品结

构优化效应， 这是与本文相关的第二类文献。 出口

退税率的结构性调整被认为是出口商品结构优化的

直接原因 （邵桂兰等， ２００６［２１］； 刘盈曦和郭其友，
２０１４［２２］）， 因此， 实行差别退税率提升和优化出口产

业结构成为进一步完善出口退税政策的方向 （王晓

雷， ２００８［２３］； 樊琦， ２００９［１０］ ）。 总体上， 已有研究

大多赞同出口退税政策有助于商品结构优化的判断，
认为我国差异性的出口退税率设置能够有助于促进产

业结构升级， 使出口商品结构逐渐趋于合理。 也有研

究指出， 出口退税政策对调整产品出口量的政策效果

较好， 但对改善产品出口结构的效果不理想 （何欢

浪和 冯 美 珍， ２０１７［２４］； 康 妮， ２０１８［２５］； 杨 汝 岱，
２０１８［２６］）； 出口退税仅仅优化了加工贸易结构， 对贸

易总量的结构优化作用十分有限 （王世嵩和周勤，
２００９［２７］）。

通过对上述研究的梳理可以发现， 虽然对出口退

税率调整影响对外贸易总量和结构的研究数量众多，
但研究结论并不统一， 也较少涉及具体的影响机制。
这一方面是受数据和方法所限———早期的文献主要使

用国家或行业层面的宏观数据， 较少有详细到产品层

面的深入分析； 另一方面， 出口的影响因素众多， 我

国地区之间的贸易发展水平差异巨大， 退税因素对出

口的 影 响 在 地 区 之 间 也 存 在 不 同 （ 刘 怡 等，
２０１７［２８］）， 针对全国范围的整体研究往往过于笼统而

难以准确适用于某一具体地区。 此外， 尽管随着海关

统计数据库的使用， 一些研究将海关统计数据库与工

业企业数据库进行匹配， 运用微观计量的方法研究出

口退税率调整的影响， 但目前的匹配数据多数仅到

２００７ 年， 所研究的政策也主要集中在 ２００４ 年的退税

率调整。 然而近年来， 我国的经济发展水平、 出口产

品结构和对外贸易环境都发生了巨大变化， 前期的研

究结论能否适用于对未来出口退税政策的指导并不确

定， 因而有必要对我国贸易发展的新阶段中出口退税

率调整的政策效应进行重新考查。
本文从三个方面对已有研究进行改进和补充： 一

是在研究层次上， 将早期国家和行业层面的分析扩展

到产品层面， 使用详细到 ＨＳ８ 位数产品①的出口数

据， 实证分析退税率调整对产品出口的影响， 以控制

同一产业或同一行业内部不同产品在出口方面的异质

表现； 二是在研究的时效性上， 本文使用 ２０１３ 年 １
月至 ２０１５ 年 ６ 月北京市产品层面的出口数据， 研究

２０１４ 年出口退税率调整的影响， 相比于已有文献，
在数据和研究对象方面都更加新颖； 三是在研究范围

上， 本文将研究范围限定在北京市， 通过倍差法的研

究设计， 控制研究结果不受其他混同因素的影响， 确

保实证结果的准确可靠。

三、 研究设计

（一） 识别方法

２０１４ 年年底， 财政部和国家税务总局发布了

《关于调整部分产品出口退税率的通知》 （财税

〔２０１４〕 １５０ 号）， 对以下产品的出口退税率进行调

整： 一是提高部分高附加值产品、 玉米加工品、 纺织

品服装的出口退税率； 二是取消含硼钢的出口退税；
三是降低档发②的出口退税率。 其中， 《通知》 第二

条涉及 ＨＳ 编码第 ７２ 章的四种含硼钢； 第三条涉及

第 ６７ 章的五种假发产品； 第一条涉及产品种类较多，
包括第 ５４ 至第 ６２ 章的全部产品， 以及其他 ３０ 多章

的上百种产品。

０２

①

②

ＨＳ 代码是一种国际贸易商品分类体系， 全称为 《商品名称及编码协调制度的国际公约》 （ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｃｏｎｖｅｎｔｉｏｎ ｆｏｒ Ｈａｒｍｏｎｉｚｅｄ Ｃｏｍｍｏｄｉｔｙ
Ｄｅｓｃｒｉｐｔｉｏｎ ａｎｄ Ｃｏｄｉｎｇ Ｓｙｓｔｅｍ）， 简称协调制度 （Ｈａｒｍｏｎｉｚｅｄ Ｓｙｓｔｅｍ， 缩写为 ＨＳ）。
档发： 假发的一种， 由辫发或削发加工而成， 两端处理得较平整。
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由于退税率的调整只针对部分产品， 且多数章中

仅有部分产品的退税率被调整， 这就为考查出口退税

的政策效果提供了一个自然实验。 又由于出口退税率

的调整是由国家根据出口产品在外贸领域的重要程度

确定并强制执行的， 与产品本身的出口额没有直接联

系， 因此可以认为政策变化本身是外生的。 加之此次

退税率的调整只涉及部分产品， 因此我们可以设置控

制组和处理组， 甚至进一步在行业内部设立控制组和

处理组， 采用倍差法考查政策实施前后不同组别的出

口情况， 从而识别出退税率调整对出口金额的影响。
由于财税 〔２０１４〕 １５０ 号文第 （二）、 （三） 两项规

定涉及的产品较少， 且退税率调整方向与第 （一）
项相反， 因此本文在识别中剔除了 （二）、 （三） 两

项规定涉及的产品， 仅考查部分高附加值产品、 玉米

加工品、 纺织品服装出口退税率的提高对其出口金额

的影响。
本文的基本回归方程如下：

ｌｎｖａｌｕｅｉｔ ＝β０＋β１Ｒ ｉ＋β２Ｔｔ＋β３（Ｒ ｉ×Ｔｔ）＋β４Ｘ ｉｔ＋εｉｔ （１）

其中， ｉ 表示产品， ｔ 表示时间。 被解释变量 ｌｎｖａｌｕｅｉｔ
为产品 ｉ 在时间 ｔ 的出口金额的对数， 解释变量 Ｒ ｉ 为

处理组虚拟变量， 若为出口退税率调整的产品， 则取

值为 １； 若为出口退税率未调整的产品， 则取值为 ０。
Ｔｔ 为政策发生与否的虚拟变量。 由于财税 〔２０１４〕
１５０ 号文第 （一） 项规定自 ２０１５ 年 １ 月 １ 日起执行，
因此， 凡在政策发生后的样本， Ｔｔ 取值为 １； 在政策

发生前的样本， Ｔｔ 取值为 ０。 Ｘ ｉｔ是其他可能影响被解

释变量的因素， 如国际市场需求、 季节性因素、 产品

种类等。
从回归方程式 （１） 可以看出， 在提高出口退税

率之后， 控制组出口额对数的变动为 β２， 而处理组

出口额对数的变动为 β２＋β３， 因此， β３ 是提高出口退

税率调整对产品出口额影响的净效应， 是我们所关注

的系数。 如果退税率的提高可以促进产品出口， 则

β３ 应该显著为正。
在识别上， 基本回归部分首先使用全部样本进

行， 选取退税率变化的产品为处理组， 退税率没有变

化的产品为控制组， 考查退税率提高的整体效应。 考

虑到政策规定涉及的产品种类不同， 接下来本文分别

考查了退税率调整对纺织品服装和高附加值产品各自

的影响①。 一方面， 纺织品服装是我国曾经具有比较

优势的行业， 但近年来由于我国人口红利消退、 劳动

力成本上升、 产业结构调整等原因， 我国的比较优势

相对于越南、 缅甸、 印度尼西亚等东南亚国家下降明

显， 退税率的提升是否能够促进纺织品服装的出口有

待进一步考查。 另一方面， 高附加值产品是我国近年

来鼓励发展的对象， 预期上， 出口退税率的提高能够

促进高附加值产品的出口。
为了证明研究结果的稳健性， 本文从三个方面进

行稳健性检验： 首先， 将样本限定在产品退税率调整

的小范围内， 即以 ＨＳ４ 分位产品为界， 若该四分位

产品中有部分产品的退税率在调整之列， 则为考查对

象； 若该四分位产品中的全部产品退税率未作调整或

全部受到调整， 则从样本中予以剔除， 以使本文的控

制组和处理组更有可比性。 其次， 考虑到政策冲击带

来的影响在不同时间可能会有不同表现， 加之现实经

济对政策的反应可能存在时滞， 因此本文在稳健性检

验的第二方面改变了政策前后窗口期的设定， 分别设

定了政策前后 １ 个月、 ３ 个月、 ６ 个月 ３ 个窗口期来

捕捉政策效果在时间上的变化。 最后， 进行反事实分

析， 即假设在没有政策发生的时间发生了政策冲击，
考查是否会出现显著的结果。

（二） 数据

本文所使用的数据来源于北京市国家税务局。 出

口数据包含 ２０１３ 年 １ 月至 ２０１５ 年 ６ 月全部北京市出

口申报退税的交易信息， 每一条信息为一笔出口交

易， 内容包括报关单号、 离境日期、 产品代码 （１０
位数）、 产品名称、 出口目的国代码、 出口金额 （单
位为美元） 等。 出口退税率数据来源于国家税务总

局发布的 《出口退税率文库》， 该文库记录了 １０ 位

数， 甚至更高位数 ＨＳ 编码的产品出口退税率， 包含

了考查期内所有退税率调整的信息。
在数据整理和汇总方面， 本文首先将出口数据根

据产品代码与出口退税率文库进行匹配， 并将出口的

交易数据按照产品汇总至月度， 形成月度－产品的面

板数据集。 在基本回归部分， 本文选取退税率提高的

产品为处理组， 退税率未变化的产品为控制组， 使用

加总至产品层面的月度数据考查退税率提高对出口额

１２

① 财税 〔２０１４〕 １５０ 号文所述的玉米加工产品指产品编码为 １１０８１２００、 ２１０３９０１０、 ２２０７１０００、 ２３０３１０００、 ２９０５４２００、 ２９０５４３００、 ２９０５４４００、
２９１８１１００、 ２９１８１６００、 ２９２２４１１０ 的 １０ 项产品， 由于数量较少， 本文未对其做单独考查。
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的影响。 在分产品种类的讨论中， 本文分别以纺织品

服装和高附加值产品作为控制组， 分析不同产品种类

在受到退税率调整后的反应是否存在差异。 基本回归

部分的控制组与处理组被解释变量 ｌｎｖａｌｕｅｉｔ的描述统

计如表 ２。

本文稳健性检验的第一部分是将样本限定在有退

税率变化的四分位产品以内， 剔除了整章产品退税率

全部调整或全部未做调整的样本， 并同样对其进行分

产品种类的回归。 这部分样本的被解释变量 ｌｎｖａｌｕｅｉｔ
的描述统计如表 ３。

表 ２ 不同组别样本出口额对数的描述统计

样本数 均值 标准差 最大值 最小值

控制组

处理组

８４１ ５３ １１􀆰 ２３ ２􀆰 ７０ ２１􀆰 １３ ０

全样本　 　 　 ２５ ５７２ １０􀆰 ４８ ２􀆰 ４２ １７􀆰 １３ ０

纺织品服装　 ２１ ６３９ １０􀆰 ３４ ２􀆰 ３８ １７􀆰 ０２ ０

高附加值产品 ３ ８１６ １１􀆰 ３３ ２􀆰 ４９ １７􀆰 １３ ０

表 ３ 不同组别部分样本出口额对数的描述统计

样本数 均值 标准差 最大值 最小值

控制组

处理组

６ １８２ １１􀆰 ０８ ２􀆰 ５１ １９􀆰 ２６ ０􀆰 ６９

全样本　 　 　 ３ ５７７ １１􀆰 ２９ ２􀆰 ５２ １７􀆰 １３ ０

纺织品服装　 ２１９ １１􀆰 ５１ ２􀆰 ０９ １４􀆰 ３８ ４􀆰 ６３

高附加值产品 ３ ２４２ １１􀆰 ３７ ２􀆰 ５１ １７􀆰 １３ ０

四、 基本结果及分析

表 ４ 是用全部样本回归的实证结果， 其中交叉项

Ｒ ｉ×Ｔｔ 的回归系数是本文重点关注的内容。 回归 （１）
没有控制其他因素， 回归 （２） ～回归（４） 逐步控制

了月份、 年份、 产品类别①等固定效应， 以剔除季节

因素、 国际市场需求、 产品种类等因素可能对出口造

成的影响。 从系数的符号来看， 无论是否控制月份、
年份等固定效应， 交叉项的回归系数均为负， 且至少

在 ５％的显著性水平上显著。 这意味着出口退税率的

提高反而会使产品出口额下降， 参考表 ２ 的描述性统

计， 全样本处理组的对数出口金额的均值为 １０􀆰 ４８，
因此－０􀆰 １０３ 的回归系数意味着， 平均而言， 上调出

口退税率的产品的出口金额反而比未作调整的产品的

出口金额下降了 ０􀆰 ０９８％。 这不符合我们的直觉， 也

与绝大多数研究其他几次出口退税率上调对产品出口

影响的已有文献的结论相反。 考虑到退税率的调整涉

及的产品种类差异较大， 接下来将分别考查不同种类

的产品受到退税率提高的影响。

表 ４ 全样本基本回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｒｉ
－０􀆰 ７３０∗∗∗

（０􀆰 ０２１ ２）
－０􀆰 ７３０∗∗∗

（０􀆰 ０２１ ２）
－０􀆰 ７３０∗∗∗

（０􀆰 ０２１ ２）

Ｔｔ
－０􀆰 ０３７ ５
（０􀆰 ０５４ ９）

－０􀆰 ０４５ ７
（０􀆰 ０４７ １）

－０􀆰 ０４５ ６
（０􀆰 ０４６ ６）

－０􀆰 ０２８ ２∗∗

（０􀆰 ０１４ １）

Ｒｉ×Ｔｔ
－０􀆰 １０３∗∗

（０􀆰 ０４６ ０）
－０􀆰 １０３∗∗

（０􀆰 ０４６ ０）
－０􀆰 １０３∗∗

（０􀆰 ０４６ ０）
－０􀆰 １２４∗∗∗

（０􀆰 ０２５ ８）

月份固定效应 否 是 是 是

年份固定效应 否 否 是 是

类别固定效应 否 否 否 是

样本数 １０９ ７２５ １０９ ７２５ １０９ ７２５ １０９ ７２５

Ｒ２ ０􀆰 ０１４ ４ ０􀆰 ０１４ ４ ０􀆰 ０１４ ４ ０􀆰 ７３４

　 　 注释： 括号内数值为标准误， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％
的显著性水平。 下表同。

表 ５ 是分产品种类的回归结果， 回归方程仍旧为

式 （１）。 表 ５ 中列 （１） ～列 （３） 为以纺织品服装类

产品为处理组的回归结果， 列 （４） ～列 （６） 为以高

２２
① 加入产品类别固定效应后， 处理组系数 Ｒｉ 会被略去， 后同。
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附加值产品为处理组的回归结果， 同样这里我们关注

交叉项 Ｒ ｉ×Ｔｔ 的系数， 同一类产品的三个回归分别是

不加入其他控制变量、 控制了月份和年份、 同时控制

时间和产品种类的回归结果。 从结果可以看出， 不同

种类的产品受到出口退税率上调的影响确有不同： 纺

织品服装的交叉项系数为负， 表明退税率上调反而使

得纺织品服装的出口相对下降； 而高附加值产品的交

叉项系数为正， 表明退税率上调使得这些产品的出口

相对增加。 从表 ２ 的统计描述可以看到， 纺织品服装

类产品的对数出口金额的均值为 １０􀆰 ３４， 高附加值产

品的对数出口金额的均值为 １１􀆰 ３３， 因此， －０􀆰 ２３２ 和

０􀆰 ４５５ 的回归系数意味着， 平均而言， 政策冲击使得

上调了出口退税率的纺织品服装类产品相对于其他产

品的出口金额下降了 ２􀆰 ２３％， 而上调了出口退税率

的高附加值产品相对于其他产品的出口金额增加了

约 ４􀆰 ０２％。

表 ５ 分产品种类回归结果

纺织品服装 高附加值产品

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｒｉ
－０􀆰 ８５３∗∗∗

（０􀆰 ０２２ ５）
－０􀆰 ８５４∗∗∗

（０􀆰 ０２２ ５）
－０􀆰 ４９１∗∗∗

（０􀆰 ０６８ ３）
－０􀆰 ４９１∗∗∗

（０􀆰 ０６８ ３）

Ｔｔ
－０􀆰 ０２９

（０􀆰 ０５６ ８）
－０􀆰 ０４０

（０􀆰 ０４９ ９）
－０􀆰 ０２２

（０􀆰 ０１４ ０）
－０􀆰 ０２９

（０􀆰 ０７５ ３）
－０􀆰 ０３４

（０􀆰 ０５０ ８）
－０􀆰 ００７

（０􀆰 ０１４ ３）

Ｒｉ×Ｔｔ
－０􀆰 ２３２∗∗∗

（０􀆰 ０４９ ２）
－０􀆰 ２３２∗∗∗

（０􀆰 ０４９ ２）
－０􀆰 ２４５∗∗∗

（０􀆰 ０２７ ７）
０􀆰 ４５５∗∗∗

（０􀆰 １４２）
０􀆰 ４５６∗∗∗

（０􀆰 １４２）
０􀆰 ４０３∗∗∗

（０􀆰 ０７７ ４）

月份固定效应 否 是 是 否 是 是

年份固定效应 否 是 是 否 是 是

类别固定效应 否 否 是 否 否 是

样本数 １０７ ６６８ １０７ ６６８ １０７ ６６８ ８８ ０８６ ８８ ０８６ ８８ ０８６

Ｒ２ ０􀆰 ０１８ ７ ０􀆰 ０１８ ７ ０􀆰 ７３５ ０􀆰 ０００ ６ ０􀆰 ０００ ６ ０􀆰 ７４４

高附加值产品受到出口退税率上调的影响为正，
这与我们的预期一致。 其中可能的机制不难理解： 出

口退税率提高使得高附加值产品的价格优势更加明

显， 在国际市场上的竞争力增强， 导致出口额增加。
然而纺织品服装类产品受到出口退税率上调的影响为

负， 这一点与直觉不符。 下面， 本文对上述结果的稳

健性进行检验， 并做进一步分析和探讨。

五、 稳健性检验与进一步探讨

（一） 基于四分位产品的检验

由于财税 〔２０１４〕 １５０ 号文第 （一） 项的出口

退税率调整针对部分产品， 存在部分章类的产品全部

参与调整或全部未参与调整的情形。 为了防止这种样

本选择上的偏误， 在稳健性检验的第一部分， 本文将

上述样本予以剔除， 仅保留在四分位产品上有部分产

品出口退税率调整的样本进行分析， 回归结果如表 ６
所示。 从回归结果可以看到， 交叉项系数至少在 ５％
的显著性水平上显著为正， 表明出口退税率的提高会

促进产品的出口。 这与基本回归结果相反， 但却与高

附加值产品的回归结果一致。 出现这一结果是因为财

税 〔２０１４〕 １５０ 号文第 （一） 项中关于纺织品服装

的出口退税率调整多是以章为单位的， 即纺织品服装

类的第 ５４ 至 ６２ 章的整章产品均受到政策影响， 因而

没有进入本部分的样本， 所以会出现这里的回归结果

和高附加值产品的回归结果一致的情形。 表 ３ 的描述

性统计也可以证实上述解释。

表 ６ 基于四分位产品检验的回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｒｉ
０􀆰 １３９∗∗

（０􀆰 ０６０ ３）
０􀆰 １４０∗∗

（０􀆰 ０６０ ３）
０􀆰 １３９∗∗

（０􀆰 ０６０ ３）

Ｔｔ
０􀆰 ００７ ４
（０􀆰 １００）

－０􀆰 ００２ ５
（０􀆰 １００）

０􀆰 ０４０ ５
（０􀆰 １０７）

０􀆰 ０２６ ８
（０􀆰 ０５１ ５）

３２
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续前表

（１） （２） （３） （４）

Ｒｉ×Ｔｔ
０􀆰 ３１６∗∗

（０􀆰 １２４）
０􀆰 ３１６∗∗

（０􀆰 １２４）
０􀆰 ３１６∗∗

（０􀆰 １２４）
０􀆰 ３８９∗∗∗

（０􀆰 ０７４ １）

月份固定效应 否 是 是 是

年份固定效应 否 否 是 是

类别固定效应 否 否 否 是

样本数 ９ ７５９ ９ ７５９ ９ ７５９ ９ ７５９

Ｒ２ ０􀆰 ００２ ４ ０􀆰 ００２ ４ ０􀆰 ００２ ４ ０􀆰 ７０５

（二） 窗宽范围的调整

由于政策冲击可能存在时滞， 加之其影响在不同

时段可能会有不同表现， 因此政策前后窗口期的设定

也可能会对结果产生影响。 表 ７ 是对基本回归中的窗

宽范围进行调整后的回归结果①。 列 （１） ～ 列 （３）
的窗口期分别是政策发生前后 １ 个月、 ３ 个月、 ６ 个

月②， 本文试图以此来捕捉政策效果在时间上的变化。

从回归结果可以看出， 政策效果的确存在时滞。
当窗宽为 １ 个月和 ３ 个月时， 交互项系数不显著， 表

明整体上， 出口额没有受到退税率变化的影响； 而当

窗宽为 ６ 个月时， 交互项系数显著为负， 与前文基本

回归的结果一致， 表明本文的结论较为稳健， 政策效

果在半年后较为明显。

表 ７ 调整窗宽的回归结果

（１） （２） （３）

Ｔｔ
－０􀆰 ０７７ ６∗∗

（０􀆰 ０３４ ３）
０􀆰 ００４ ８

（０􀆰 ０３３ ３）
０􀆰 ０４１ １

（０􀆰 ０３３ ３）

Ｒｉ×Ｔｔ
０􀆰 ０６１ ８

（０􀆰 ０７３ ５）
－０􀆰 ０１９ １
（０􀆰 ０５０ １）

－０􀆰 １２１ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３３ ６）

月份固定效应 否 是 是

类别固定效应 是 是 是

样本数 ７ ７９５ １９ ０４５ ４３ ３１７

Ｒ２ ０􀆰 ９１６ ０􀆰 ８２９ ０􀆰 ７７５

（三） 反事实分析

反事实分析是指假设在没有政策发生的时间发生

了政策冲击， 考查是否会出现显著的结果。 如果回归

结果显著， 说明基本回归中显著的结果可能是由其他

的原因所致， 而非政策冲击的结果； 如果回归结果不

显著， 则说明基本回归中的显著结果确实由政策冲击

导致。
使用反事实的方法对基本回归结果的稳健性进行

检验。 假设政策发生在 ２０１４ 年 １ 月， 这里使用 ２０１３
年 １ 月至 ２０１４ 年 １２ 月的月度数据进行回归， 结果如

表 ８ 所示。 列 （ １）、 列 （ ２） 对应基本回归； 列

（３）、 列 （４） 对应纺织品服装的回归； 列 （５）、 列

（６） 对应高附加值产品的回归。 从结果来看， 高附

加值产品回归的交互项系数不显著， 表明高附加值产

品出口金额的提升确实是由于受到退税率提高的影

响； 而纺织品服装的回归系数与基本回归部分一致，
均显著为负， 说明纺织品服装出口的下降并非是由于

退税率调整导致的， 可能还存在其他的影响因素， 如

国内劳动力成本上升、 资源环境约束压力增大、 国际

市场需求下降、 国内产业结构调整等。 此外， 考虑到

本文所使用的研究数据仅限于北京市， 北京市纺织品

服装类产品本身的特点也可能对研究结论有所影响。

４２

①
②

由于这里全部控制了产品的类别固定效应， 因此表示是否为处理组的变量 Ｒｉ 的系数都被略去， 没有在表 ７ 中出现。
由于所取得的数据截止到 ２０１５ 年 ６ 月底， 因此窗宽最长只能设定为 ６ 个月。



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·财政税收·

具体来说， 北京市的纺织品服装类产品整体出口规模

小， ２０１４ 年仅占北京市全部出口的 ２􀆰 ５３％； 北京市

服装业上游产业滞后， 服装面料和生产设备难以满足

生产需要， 导致企业生产成本高， 许多高档服装生产

企业长期依赖于进口国外优质流行的服装面料 （李

云娥， ２００７［２９］）。 因此， 北京的服装出口与其他地区

相比， 更多依赖国际市场的原料供给和产品需求。 然

而， 受经济危机的影响， 国际市场整体低迷， 各国的

出口都在萎缩， 因此， 这可能是导致退税率调整对纺

织品服装出口的促进作用不同于预期的原因。

表 ８ 反事实分析的回归结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｒｉ
－０􀆰 ６９６ ０∗∗∗

（０􀆰 ０２９ ７）
－０􀆰 ６９７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０２９ ７）
－０􀆰 ７９０ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３１ ５）
－０􀆰 ７９１ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３１ ５）
－０􀆰 ５４７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０９７ ３）
－０􀆰 ５４８ ０∗∗∗

（０􀆰 ０９７ ３）

Ｔｔ
０􀆰 ０１６ ３

（０􀆰 ０５２ ８）
０􀆰 ０１６ ５

（０􀆰 ０２５ ５）
０􀆰 ０２１ ８

（０􀆰 ０５４ ９）
０􀆰 ０２２ ０

（０􀆰 ０２５ ９）
０􀆰 ０２１ ６

（０􀆰 ０７７ １）
０􀆰 ０２２ ２

（０􀆰 ０２２ ８）

Ｒｉ×Ｔｔ
－０􀆰 ０６８ ２
（０􀆰 ０４２ ２）

－０􀆰 ０６８ １
（０􀆰 ０４２ ２）

－０􀆰 １２７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０４４ ８）
－０􀆰 １２７ ０∗∗∗

（０􀆰 ０４４ ８）
０􀆰 １１１ ０

（０􀆰 １３６ ０）
０􀆰 １１２ ０

（０􀆰 １３６ ０）

月份固定效应 否 是 否 是 否 是

样本数 ８６ ０４８ ８６ ０４８ ８４ ４６６ ８４ ４６６ ６８ ９０２ ６８ ９０２

Ｒ２ ０􀆰 ０１３ ８ ０􀆰 ０１３ ８ ０􀆰 ０１７ ０ ０􀆰 ０１７ ０ ０􀆰 ０００ ８ ０􀆰 ０００ ８

（四） 进一步探讨

影响产品出口的因素众多， 特别是对于不同类别

的产品， 在成本构成、 国际市场需求、 出口竞争程

度、 国内政策支持等方面差异巨大。 由于出口退税只

是诸多影响产品出口因素中的一个方面， 因而当退税

率调整时， 不同类别产品受到的影响会存在显著

差异。
具体来说， 纺织品服装业是典型的劳动密集产

业， 其成本构成中劳动力成本占比高， 产品出口高

度依赖国际市场需求， 受东南亚等国同质竞争影响

大， 且由于对环境污染严重， 是我国近年来淘汰和

升级落后产能的重点。 相比之下， 高附加值产业往

往与新兴产业相联系， 其产品技术含量高、 利润空

间大， 能够大量解放劳动力、 降低生产成本， 进而

提高人们生活质量和生产效率， 因此受到政策的广

泛鼓励和扶持。 这样一来， 尽管上述两类产业的产

品同时面对出口退税率上调的政策冲击， 但由于发

展阶段和产业政策环境的差异， 更多资源流向高附

加值产品的生产和出口， 最终导致两类产品的出口

表现迥异。
由于缺少出口企业层面的详细信息 （如企业财

务数据、 获得的政府补助金额等）， 本文难以对上述

讨论进行实证考查， 因而此处仅以国家层面的出口数

据进行说明。 图 ２ 绘制了 ＨＳ 编码第十一类和第十八

类产品的出口额 （对应左坐标轴）， 以及全部产品的

出口总额 （图中实线， 为便于比较， 将其对应右侧

坐标轴）。 其中， ＨＳ 编码第十一类产品为纺织原料

及纺织制品， 包括第 ５０ ～ ６３ 章， 涵盖了几乎全部的

纺织品服装类产品， 本文研究的出口退税率上调所涉

及的纺织品服装类产品全部属于该大类。 ＨＳ 编码第

十八类产品为光学、 照相、 电影、 计量、 检验、 医疗

或外科用仪器及设备、 精密仪器及设备； 钟表； 乐

器； 上述物品的零件、 附件。 本文研究的出口退税率

上调所涉及的高附加值产品大多数属于该类别。 从图

２ 中可以看到， 纺织品服装类产品的出口规模较大，
其变化趋势基本与全国总出口额一致。 ２０１４ 年后，
受物价上涨、 工资上升、 汇率变化、 国际市场竞争等

影响， 我国的纺织品服装类产品出口出现明显下降。
然而， 对于附加值较高的第十八类产品， 虽然其出口

也受到影响， 但相对波动幅度较小， 出口金额较

稳定。
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六、 结论及政策建议

作为影响出口贸易的重要政策， 出口退税率的高

低与产品出口密切相关。 在中国经济转型的关键时

期， 研究出口退税率调整对产品出口的影响， 对于进

一步完善出口退税政策， 进而应对当前复杂国际形

势、 保持外贸稳定增长具有重要的现实意义。 本文使

用北京市 ２０１３ 年 １ 月至 ２０１５ 年 ６ 月产品层面的出口

数据对 ２０１４ 年年底上调部分产品出口退税率的政策

效果进行实证分析， 发现出口退税率调整对出口的影

响作用在产品层面上存在较大差异： 对于中国在传统

上具有比较优势的纺织品服装类产品， 出口退税率的

提高没有显著促进出口金额的增加； 而对于高附加值

产品， 上调出口退税率平均使得这类产品相对于其他

产品的出口金额增加约 ４􀆰 ０２％， 政策效果明显。 调

整样本范围、 改变窗宽范围和反事实分析等稳健性检

验证实了上述结果的稳健性。 本文认为， 成本构成、
国际市场需求、 出口竞争程度、 国内政策支持等方面

的差异， 是导致上述异质性结果的主要原因。 根据上

述结论， 提出以下政策建议。
第一， 完善出口退税制度， 维持差异化的出口

退税率设置。 尽管国际上许多实行出口退税制度的

国家均根据零税率原则对出口产品的国内流转税采

取 “应退尽退” 的做法， 但考虑到我国的现实状

况， 如果对全部出口产品的增值税 “应退尽退”，
不仅会增加政府的退税负担， 还可能加剧出口企业

为骗取退税而虚报出口的违法行为， 增加行政部门

的监管和稽查难度。 因此， 对于我国现阶段而言，
应当首先完善出口退税制度、 提高退税效率、 优化

退税服务， 在出口退税率方面维持差异化的退税率

设置， 继续将出口退税率调整作为一种政府相机抉

择的宏观调控工具。
第二， 维持对 “两高一资” （高污染、 高能耗、

资源性） 和面临去产能任务等产品的零退税或低退

税率。 通过较低的退税率设置， 促使旧动能加快转型

升级， 破除无效供给， 为优质产能发展腾挪空间。
第三， 对其他传统产业设置适中的出口退税率，

并尽量减少退税率调整， 为企业生产和出口决策提供

稳定的预期。 根据本文的研究， 一方面， 现阶段纺织

品服装业等我国具有传统比较优势产业出口越来越受

到国内劳动力成本上升、 资源环境压力增大、 国际市

场需求下降的冲击， 出口退税率的上调没有能够显著

刺激其产品出口， 加之我国目前正处于新旧动能转换

的关键时期， 为激励传统行业转型升级， 不宜对其设

置过高的出口退税率。 但另一方面， 也不适宜在短期

内大幅下调传统产业产品的出口退税率， 这是因为，
传统产业往往固定了较多劳动力， 过快地打破其发展

稳态可能导致这些劳动力难以在短时间内匹配新的就

业岗位， 给社会经济发展和稳定造成新的问题。 因

此， 适中并较为稳定的出口退税率设置将有助于传统

产业在发展过程中循序渐进地完成转型升级。
第四， 对高附加值产品、 新兴产业的产品设置较

高的出口退税率。 当前我国经济由高速增长阶段转向

高质量发展阶段的基本特征愈加明显， 供给侧结构性

改革深入推进， 高技术产业、 装备制造业增速明显快

于一般工业， 新动能快速成长， 新兴产业蓬勃发展。
因此， 在出口退税率的设置上， 也应与促进产业结构

持续优化升级相配合。 例如， 对新一代信息技术、 高

端装备、 生物医药、 新能源汽车、 新材料等新兴产业

领域的相关产品设置较高的出口退税率， 通过政策支

持， 引导生产要素向这些领域集聚， 促进新兴产业加

快发展和新旧动能的接续转换， 提升我国出口产品的

国际竞争力。
总体来说， 我国当前的出口退税率设置应当遵循

“整体退税率与经济情况相适应， 行业退税率与产业

结构优化相配合” 的原则， 对国家鼓励出口的、 具

有较大出口潜力和贸易获利大的高附加值产品和新兴

产业产品设置较高的出口退税率， 以刺激其生产和出

口； 同时对逐渐失去比较优势的传统行业设置适中的

出口退税率， 在稳定就业的同时， 加强竞争， 由市场

机制对传统行业的生产和出口企业进行优胜劣汰， 迫

使其改变对国家出口退税的依赖， 通过提升产品质

量、 发掘新的比较优势等方式维持市场地位， 实现转

型升级。
本文的研究结果对于当前贸易战背景下我国外向

型经济的发展方向也具有一定的启示。 一方面， 我国

应坚持在 ＷＴＯ 框架范围内灵活运用出口退税政策，
特别需要通过差异化的退税率设置和调整， 实现协调

经济发展、 人员就业、 产业结构升级、 贸易调节等目

标。 另一方面， 考虑到较高的出口退税率虽然能够在

一定程度上促进正常贸易的发展， 但也不可避免地为

出口骗税等违法行为提供了更大的激励和操作空间。
特别是在全球经济低迷时期， 这一情形尤其突出

（李红等， ２０１９［３０］ ）。 因此， 还需海关、 税务、 银行
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等多个部门加强联合， 推动信息共享、 强化监管， 维

护良好的出口市场秩序， 避免提高出口退税率造成虚

假贸易和骗税行为多发， 多措并举， 共同推动我国外

向型经济持续健康发展。
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据研究发现， 加强地区金融监管对非金融企业从事虚拟经济 （持有金融资产） 具有显著的抑制作用，

这种抑制作用在金融发展水平较高的地区以及融资约束较弱的企业更显著。 进一步研究发现， 银行监

管增强对非金融企业金融化的抑制作用主要是通过供给渠道， 即缩减融资软约束企业的信贷从而减少

非正规金融的资金供给而实现的。 笔者的政策建议在于， 针对信贷流向实施更加指向性的金融监管政

策将能够更有效地引导金融服务于实体经济。
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一、 引言

金融与实体经济的关系是金融发展理论中的根本

问题。 ２００８ 年全球金融危机爆发后， 在实体经济持

续疲软而资产部门持续膨胀的背景下， 我国经济中呈

现出 “脱实向虚” 的趋势。 越来越多的非金融企业

以不同的形式参与金融活动， 在国资委管理的 １１７ 家

央企中就有 ９０ 多家在不同程度上涉足金融投资 （谢
家智等， ２０１４［１］）， 而 ２０１６ 年共有 ７６７ 家上市公司购

买了理财产品、 信托贷款、 私募等金融产品， 总金额

达 ７ ２６８􀆰 ７６ 亿元①。 经济 “脱实向虚” 的趋势引起

了党和国家领导人的密切关注。 十九大报告中明确指

出： “深化金融体制改革， 增强金融服务实体经济能

力， 健全金融监管体系， 守住不发生系统性金融风险

的底线。” 但是， 学术界鲜有研究实证检验金融监管

与 “脱实向虚” 的关系。 加强金融监管是否能够抑

制企业的 “脱实向虚” 行为， 其传导机制又是如何，
是本文要解决的问题。

“脱实向虚” 在宏观经济中是指资金没有流入实

体经济而不断涌向虚拟经济的现象， 其背后的微观机

制包括银行贷款决策、 家庭资产配置和企业投资选择

三个方面。 本文着重考虑企业的金融资产投资行为，
即企业金融化问题 （张成思和张步昙， ２０１５［２］ ）。 现

有关于金融化的研究多聚焦于企业金融化对固定资产

投资的挤出作用以及对企业研发投资的抑制等方面

（张成思和张步昙， ２０１６［３］； 王红建等， ２０１７［４］ ），
较少讨论金融监管等政策对企业金融化的影响。 银行

在企业投资金融资产的过程中起着重要的作用。 一方

面， 银行是资金的供给者， 向企业提供了用于金融投

资的资金； 另一方面， 银行是投资渠道的提供者， 其

发行理财产品或代售基金、 信托合约， 为企业提供了

可投资的金融资产。 因此， 加强对银行的监管力度，
将可能从金融资产供给端和需求端两条渠道抑制企业

金融化行为。
关于金融监管和影子银行， 较多理论研究都指

出， 加强宏观审慎监管是抑制影子银行发展、 防范系

统性金融风险的重要举措。 换言之， 加强金融监管将

能抑制企业金融化行为。 但是， 有研究指出， 在强监

管下的监管套利是导致影子银行蓬勃发展的重要原因

（Ｗａｎｇ 等， ２０１５［５］； Ａｃｈａｒｙａ 等， ２０１６［６］ ）， 也就是

说， 金融监管也可能促进企业金融化。 针对以上有悖

的观点， 本文拟提出自己的解答， 即从实证上检验金

融监管对企业金融化的影响， 并考察金融监管影响企

业金融化的传导机制。
较少研究有实证检验金融监管与企业金融化的原

因， 与金融监管指标难以被度量有关。 在宏观层面和

银行层面， 通常从银行的核心资本充足率要求、 风险

资产权重等监管要求角度对金融监管强度进行度量。
但是， 在区域层面， 监管要求和条文往往是全国统一

的， 地方金融监管机构并没有制定规则的权利。 为了

能够分析地方金融监管差异对企业金融化行为的影

响， 本文尝试性地提出了新的指标， 即地方银监会的

公务员招聘需求 （拟招聘人数）。 公务员的拟招聘人

数反映了地方银监会的扩张动机。 当地方银监会要加

强对当地机构的金融监管时， 监管工作量随之上升。
地方银监会需要更多的人力资源来进行现场稽查、 机

构审核等工作， 就会增加对公务员的招聘需求。
与目前研究企业金融化的研究类似， 我们采用

２００６—２０１５ 年的非金融上市公司数据作为样本， 利

用资产负债表中的相关科目测算了企业持有金融资产

的规模， 实证检验了地方银监会公务员招聘需求对企

业金融资产持有的影响。 结果表明， 当地方银监会每

多招聘 １ 个人， 当地的企业金融资产投资将下降

０􀆰 ４８％。 在进一步的研究中， 引入地方金融监管与地

方金融发展的交乘项， 我们发现， 在金融发展水平更

高的地区， 加强金融监管对企业金融资产投资的抑制

作用更强。 这表明， 加强金融监管主要通过抑制银行

信贷供给来提高企业的融资成本， 进而抑制了企业金

融资产投资， 而这种现象在融资软约束企业中更为明

显。 这表明， 企业金融化的动机可能并非是预防性储

蓄， 而主要是 “投资替代”， 这也进一步佐证了金融

监管通过抑制银行信贷供给而抑制企业金融资产投资

的渠道。
与已有研究相比， 本文的贡献在于： 第一， 在省

级层面， 以银监会招聘人员数量刻画了银行监管力

度， 在度量指标上做出了创新； 第二， 对不同动机企

业金融化进行分析， 并识别出银行监管力度增加对于

何种动机的金融化行为影响最大； 第三， 从供给和需

求两个角度分析银行监管对于企业金融化行为的影响

渠道。

９２
① 数据来源： Ｗｉｎｄ 数据库。
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本文其余内容安排如下： 第二部分是文献回顾和

研究假设； 第三部门是数据及模型； 第四部分是实证

结果分析； 第五部分是结论与政策建议。

二、 文献综述与研究假设

（一） 非金融企业金融化的动机

近年来， 金融投资活动的利润占 ＧＤＰ 的比例不断

扩大 （Ｋｒｉｐｐｎｅｒ， ２００５［７］； 鲁春义和丁晓钦， ２０１６［８］ ），
金融化问题也受到学者的广泛关注。 通常而言， 金融

化是指在经济运行中， 金融部门的规模、 地位和影响

范围 不 断 提 升 和 扩 大 的 过 程 （ Ｐａｌｌｅｙ， ２００７［９］；
Ｅｐｓｔｅｉｎ， ２００６［１０］）。 从企业层面来看， 金融化最突出

的表现即为非金融企业越来越多地持有金融资产 （宋
军， ２０１４［１１］； 张成思和张步昙， ２０１６［３］ ） 以及其利润

来源中金融投资占比的持续增长 （蔡明荣和任世驰，
２０１４［１２］）。 但就动机而言， 现有研究并未达成统一观

点， 总结已有文献， 企业金融化的动机主要有三种类

型， 即 “蓄水池” 理论、 “投资替代” 理论和 “实体

中介” 理论。
基于 Ｋｅｙｎｅ （１９３６） ［１３］所提出的预防性储蓄理论，

Ｓｍｉｔｈ 和 Ｓｔｕｌｚ （１９８５） ［１４］、 Ｓｔｕｌｚ （１９９６） ［１５］、 胡奕明等

（２０１７） ［１６］提出的 “蓄水池” 理论认为， 企业持有金

融资产的主要目的是抵御流动性风险。 金融资产有着

较强的流动性和广泛的交易市场， 当企业面临由经营

活动而导致的流动性风险和因融资约束而错失的投资

机会时， 企业能够在短时间内将所持有的金融资产在

市场上交易变现， 从而缓解资金压力 （ Ｄｉｎｇ 等，
２０１３［１７］）。 此外， 在面临经济下行以及宏观经济不确

定时， 企业也会储备一部分流动性较强的资产， 等待

适宜的投资机会， 特别是那些融资能力较差的企业

（Ａｌｍｅｉｄａ 等， ２００４［１８］； Ｄｅｍｉｒ， ２００９［１９］ ）。 实际上，
以缓解融资约束的动机持有金融资产既能使企业更好

地防范流动性风险， 维持正常运行， 也有助于企业把

握投资机会， 从而使金融更好地服务于实体经济的

发展。
“投资替代” 理论认为， 当金融部门的收益率显

著高于实体经济的投资收益率时， 以利润为导向的企

业往往就会投资金融而非实体经济， 反之亦然

（Ｏｒｈａｎｇａｚｉ， ２００８［２０］； Ｄｅｍｉｒ， ２００９［２１］ ）。 实体经济投

资收益率的不断下降 （张成思和张步昙， ２０１５［２］）、 金

融投资收益率的不断上升， 以及企业对短期利益的偏

好程度上升 （Ｌａｋｓｈｍａｎ， ２０１２［２２］） 都会促使企业更多

地持有金融资产并参与金融投资。 以 “投资替代” 为

动机的企业金融化行为会阻碍实体经济的发展， 越来

越多的资金进入金融部门， 一方面会推高资产价格并

扩大金融部门与生产性投资的收益率之间的差距， 进

一步减少实体投资对企业的吸引力； 另一方面， 企业

将有限的资金投入金融活动可能会挤出实体投资， 进

而恶化经济发展 （Ｓｅｏ 等， ２０１２［２３］； Ａｋｋｅｍｉｋ 和 Öｚｅｎ，
２０１４［２４］）。 从我国的情况来看， 在经济形势变化时，
企业金融化行为更多地与 “投资替代” 动机有关， 而

在金融环境变动时， 企业金融化则更表现为 “蓄水

池” 动机 （胡奕明等， ２０１７［１６］）。
“实体中介” 理论则从企业融资能力差异出发来

解释金融化现象。 Ｓｈｉｎ 和 Ｚｈａｏ （２０１３） ［２５］ 认为， 由

于银行融资歧视的存在， 使得低效率但融资能力强的

企业在获得银行贷款后， 再将资金转贷给受融资约束

的企业并获取资金利息， 这一现象在新兴市场国家中

更为明显。 由于信息不对称所导致的金融摩擦是企业

充当金融中介现象的主要原因。 由于存续时间短、 规

模较小、 抗风险能力较差、 管理体系不健全等因素以

及银企之间存在的逆向选择和道德风险问题， 中小企

业和民营企业往往难以从银行获得融资 （Ｈｏｄｇｍａｎ，
１９６１［２６］； Ｓｔｉｇｌｉｔｚ 和 Ｗｅｉｓｓ， １９８１［２７］ ）， 而预算软约束

的存在则使银行更偏向于为国有企业、 大型企业提供

金融服务 （Ｄｅｗａｔｒｉｐｏｎｔ 和 Ｍａｓｋｉｎ， １９９５［２８］）。 在发达

经济体， 受银行融资歧视的企业可以通过风险资本、
私募股权基金、 资本市场等直接融资方式获得融资，
而在中国、 印度等新兴市场国家， 企业则只能通过影

子银行等非正规金融市场获得融资。 面对影子银行市

场的融资需求， 具有资金优势的融资软约束企业亦有

盘活资金、 提高资金利用效率的诉求。 于是， 这类企

业便通过影子信贷体系， 将资金提供给那些难以从正

规金融市场获得资金的企业， 从而充当 “中介” 的

角色 （Ｄｕ 等， ２０１７［２９］ ）。 实际上， 这类企业金融化

行为也是出于获取收益的动机， 本质上与 “投资替

代” 动机属于同一类型， 只是企业参与金融活动的

形式和渠道有所不同。 企业的 “实体中介” 金融化

行为主要是通过非正规金融市场或银行通道业务的形

式， 而 “投资替代” 动机的金融化则主要是通过购

买理财产品、 持有金融资产等形式。
（二） 非金融化企业金融化的渠道

首先， 非金融企业金融化最简单的渠道即为直接

持有金融资产而获利， 在财务报表上表现为资产负债

０３
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表中交易性金融资产、 衍生金融资产、 买入返售金融

资产、 可供出售金融资产、 持有至到期金融资产的增

加。 其中， 企业持有的衍生金融资产除了部分 “投
资替代” 性动机外， 大多为对冲现货市场价格波动

的套期保值行为， 可将其视为 “蓄水池” 动机。 上

文所述的三种金融化动机均可通过此渠道而实现， 这

也是企业参与金融投资最为直接、 便利的渠道。
其次， 非金融企业可以通过银行通道业务①实现

企业的委托贷款、 委托理财等金融服务需求， 而企业

“实体中介” 的金融化行为则大多都是通过委托贷款

和委托理财等业务而实现的。 此渠道的企业金融化在

财务报表上表现为资产负债表中银行理财产品、 委托

贷款、 可供出售金融资产、 持有至到期金融资产的

增加。
再次， 企业可以通过影子信贷中介机构参与影子

信贷市场活动。 这种模式下， 通常企业会依托一些民

间非正规金融机构 （如投资类、 财富管理类公司）
将闲置资金借贷给资金需求方， 企业则事实上成为间

接放款主体， 即上文所述的 “实体中介”。 具体运作

模式主要有纯中介模式、 第三方模式、 债权转让等模

式 （马思超， ２０１６［３０］）。 此渠道的企业金融化在财务

报表上表现为企业其他流动资产、 发放贷款及垫款的

增加。
最后， 非金融企业还会以设立机构的方式参与影

子信贷市场活动。 此模式下， 企业通过出资设立小额

贷款公司、 财务公司或担保公司的方式参与影子信贷

市场活动。 小额贷款公司的注册资本金要求通常为

２ ０００ 万元以上， 而贷款利率通常为同期银行贷款利

率的四倍 （目前我国商业银行一年期贷款利率约为

４􀆰 ３５％左右， 四倍银行贷款利率即为 １７􀆰 ４％）。 可以

看到， 投资成本不大的小额贷款公司具有极强的获利

能力， 这对于企业来说是不小的诱惑力。 同样， 企业

也会通过设立担保公司涉足影子信贷市场， 担保公司

既能帮助上下游关联企业解决融资问题， 又能实现企

业在影子信贷市场中获利的诉求。 此外， 某些上市公

司还会以设立财务公司的方式参与影子信贷活动。 财

务公司设立的主要目的即为企业寻找融资来源、 发现

投资机会、 充当中介角色的功能。 而在发挥中介功能

时， 财务公司可作为企业的 “代理人” 参与到委托

投资及委托贷款业务中。 此渠道的企业金融化在财务

报表上表现为资产负债表中持有金融机构、 房地产企

业股权、 发放贷款及垫款的增加。
（三） 金融监管对企业金融化的影响渠道

从上文分析来看， 企业金融化的渠道大多与银行

直接或间接相关。 企业金融化背后实际上是实体部门

与金融机构相互作用的结果。 如图 １ 所示， 从资金

供给方面来看， 以 “投资替代” 和 “实体中介” 为

动机的金融化行为是将企业自有闲散资金或银行信

贷资金投资于金融活动中并获取收益， 是资金的供

给方； 在资金需求方面， 面临融资约束的企业无法

通过正规金融服务获得银行贷款， 只能借助于影子

信贷市场或非正规金融市场来获得资金， 即是资金

的需求方。
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图 １　 企业金融化活动资金流向示意图

当银行监管力度加强时， 从供给渠道来看， 严监

管将导致银行信贷供给在总量层面上的减少 （黄宪

等， ２００５［３１］）， 以往容易获得银行贷款并作为 “实体

中介” 参与金融活动的企业也面临着信贷约束。 如

此一来， 非正规金融市场上资金供给将随之减少， 进

而带来企业金融化程度的下降。 若从需求渠道来看，
监管力度增强导致的银行信贷下降， 使得原本无法通

过正规金融服务满足融资需求的企业面临更加严重的

融资约束 （Ｄｅｗａｔｒｉｐｏｎｔ 和 Ｍａｓｋｉｎ， １９９５［２８］）， 即在结

构上表现为融资能力弱的企业更加难以获得融资， 只

能继续借助非正规金融市场寻求资金。 但在严监管

下， 银信合作、 过桥贷款等渠道均被严格控制， 面对

影子信贷市场中融资需求的提升， 企业也无法进一步

１３
① 参见银监发 〔２０１４〕 ５４ 号文， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｃｂｒｃ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ ｃｈｉｎｅｓｅ ／ ｈｏｍｅ ／ ｄｏｃＶｉｅｗ ／ ２７Ｅ９７Ｅ０２３５１３４ＣＢＤＢＤ５ＡＤ４Ｆ５ＡＤ０Ａ４Ｄ４２􀆰 ｈｔｍｌ。
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扩大其金融化行为。 基于以上分析， 本文提出假设

Ｈ１、 Ｈ２ａ 和 Ｈ２ｂ。
Ｈ１： 银行业监管增强， 将会抑制非金融企业金

融化。
Ｈ２ａ： 银行业监管增强对于非金融企业金融化的

抑制作用主要是通过供给渠道。
Ｈ２ｂ： 银行业监管增强对于非金融企业金融化的

抑制作用主要是通过需求渠道。
如上文所述， 解释非金融企业金融化动机的现有

理论主要有三种： “蓄水池” 理论、 “投资替代” 理

论和 “实体中介”。 其中， “蓄水池” 理论强调企业

为了规避流动性风险而持有金融资产以备不时之需

（Ｓｍｉｔｈ 和 Ｓｔｕｌｚ， １９８５［１４］； Ｓｔｕｌｚ， １９９６［１５］； 胡奕明

等， ２０１７［１６］）， 即受融资约束越强的企业， 需要持有

更多的金融资产以备 “不时之需”。 “投资替代” 和

“实体中介” 理论则认为， 企业金融化的目的是为了

获得高于实体经济投资的利润 （Ｏｒｈａｎｇａｚｉ， ２００８［２０］；
Ｄｅｍｉｒ， ２００９［２１］）。 由此可知， 以 “投资替代” 和

“实体中介” 为动机的企业， 其融资约束越弱， 越容

易获得资金， 则参与金融投资的能力和动机就越强，
金融化程度就越大。 基于以上分析， 本文提出假设

Ｈ３ａ 和 Ｈ３ｂ。
Ｈ３ａ： 加强银行监管对融资约束较强企业的金融

化抑制作用更强。
Ｈ３ｂ： 加强银行监管对融资约束较弱企业的金融

化抑制作用更强。

三、 数据及模型

（一） 数据来源与模型设计

为研究银行业监管力度对非金融企业的影响， 本

文选取 ２００６—２０１５ 年我国 Ａ 股上市公司财务报表数

据， 并剔除 ＳＴ、 ＰＴ 及金融行业和地产行业上市公司

的样本。 对于企业金融化程度的度量， 我们参考

Ｄｅｍｉｒ （２００９） ［２１］、 刘珺等 （２０１４） ［３２］、 宋军和陆旸

（２０１４） ［１１］的方式， 采用交易性金融资产、 衍生金融

资产、 买入返售金融资产、 发放贷款及垫款、 可供出

售金融资产、 持有至到期金融资产、 投资性房地产和

其他流动资产八个科目之和与总资产相比。 针对银行

监管的度量， 由于银监会的特殊地位， 政策层面的监

管要求是由国家统一规定的， 已有文献对于监管的度

量往往是将存贷利息率限制、 市场准入限制、 资本要

求、 存款保险制度等大类监管指标进行分类度量并加

总， 得出全国层面的数据， 少有涉及省级层面的数据

（Ｂａｒｔｈ 等， ２００４［３３］； 沈坤荣和李莉， ２００５［３４］； Ｌｉ，
２００７［３５］）。

实际上， 虽然监管要求和条文是全国统一的， 但

是各地银监会执行监管的力度往往存在着差异。 通常

而言， 当银监会加强监管时， 其工作量随之上升， 需

要更多的人力资源来进行现场稽查、 机构审核等工

作， 即招聘员工数量更多， 意味着监管行为更多。 此

外， 银监会公务员招聘制度属于上报制度， 当地有人

员需求后才能确立招聘名额， 即公告中的招聘数量为

事前招聘数量 （本文统计的省份银监会招聘人员数

即为此数据）， 这也反映了当地银监会的扩张或收缩

意愿。
由于目前文献中并没有研究分省份监管力度差异

对企业金融化的影响， 作为一种尝试并基于以上分

析， 本文认为对于相同的监管条文要求， 招聘人员数

量的多少能够间接反映当地银监会监管执行力度的大

小。 我们通过对公务员招聘网站相关信息的筛选， 搜

集了各省份银监会 ２００６—２０１５ 年公务员招聘人员信

息， 并计算整理。
在设计具体度量指标时， 基于稳健性考虑， 我们

同时采用三种方式来度量银行业监管力度。 首先， 使

用各省份银监会公务员招聘人数与当期全国公务员招

聘人数之比， 以剔除全国公务员招聘大小年所带来的

周期性影响， 去除时间趋势； 其次， 采用各省份银监

会公务员招聘人数与当期省份银监会招聘人数的最大

值之比， 以剔除每年银监会招聘人员数量的差异； 最

后， 我们还采用银监会现场检查的机构覆盖率， 即现

场检查密度 （此数据仅有全国层面） 来作为替代性

指标。
依据前文假设， 我们建立如下实证模型：

Ｆｉｎｉ， ｔ ＝β０＋β１ｒｅｇｕｐａｉ， ｔ＋γＸ ｉ， ｔ＋εｉ， ｔ （１）

其中， ｉ 代表企业， ｔ 代表年份， 被解释变量 Ｆｉｎｉ，ｔ为 ｉ
企业 ｔ 年份的金融化程度。 ｒｅｇｕｐａｉ，ｔ为 ｉ 企业所在省份

ｔ 年的各省份银监会公务员招聘人数与 ｔ 年全国公务

员招聘人数之比。 Ｘ ｉ，ｔ为控制变量集合， 即影响企业

金融化的其他因素， 包括企业风险 （Ｒｉｓｋ）、 销售增

长率 （ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ）、 杠杆率 （ Ｌｅｖｅｒａｇｅ）、 企业规模

（Ｓｉｚｅ） 以及是否为国企 （ＳＯＥ）。 此外， 考虑到不同

地区金融发展水平的差异， 对于银行业监管的需求可

能存在不同， 即在金融机构越多、 金融规模越大的省

２３
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份， 银监会的招聘需求越大， 我们还将金融发展

（ＦＤ） 纳入控制变量集。 出于稳健性考虑， 我们也替

代性地采用两种方式度量地方银行业监管力度， 即

ｒｅｇｕｐｍｉ，ｔ和 ｒｅｇｕｆｇｌｉ，ｔ。 具体变量定义如表 １ 所示。

表 １ 变量定义表

变量 变量名 定义 来源

Ｆｉｎ 企业金融投资

交易性金融资产、 衍生金融资产、 买入返售金融资产、 发放贷款及垫款、
可供出售金融资产、 持有至到期金融资产、 投资性房地产和其他流动资产

八个科目之和除以总资产

ＣＳＭＡＲ

ｒｅｇｕｐａ 银行业监管 １ 各省份银监会公务员招聘人数与当期全国公务员招聘人数之比 公务员招聘公告

ｒｅｇｕｐｍ 银行业监管 ２ 各省份银监会公务员招聘人数与当期省份银监会招聘人数的最大值之比 公务员招聘公告

ｒｅｇｕｆｇｌ 银行业监管 ３ 银监会现场检查的机构覆盖率 银监会年报

Ｒｉｓｋ 企业风险 企业 ＲＯＡ 三年滚动方差 ＣＳＭＡＲ

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ 销售增长率 销售额对数差分 ＣＳＭＡＲ

Ｌｅｖｅｒａｇｅ 杠杆率 负债 ／ 资产 ＣＳＭＡＲ

Ｓｉｚｅ 企业规模 总资产自然对数值 ＣＳＭＡＲ

ＳＯＥ 是否国企 Ｄｕｍｍｙ， 为国有企业时取值为 １ ＣＳＭＡＲ

ＦＤ 金融发展 １ 城市贷款 ／ ＧＤＰ 中国城市统计年鉴

ＨｉｇｈＬｏａｎ 金融发展 ２ Ｄｕｍｍｙ， 贷款 ／ ＧＤＰ 高于当年中位数时取值为 １ 中国城市统计年鉴

Ｅａｓｔ 东部 Ｄｕｍｍｙ， 位于东部时取值为 １ 中国城市统计年鉴

Ｃｅｎｔｒｅ 中部 Ｄｕｍｍｙ， 位于中部时取值为 １ 中国城市统计年鉴

ｔｏｔａｌ 市场化指数 樊纲市场化指数

ｋｚ 融资约束 １ ＫＺ 指数 ＣＳＭＡＲ

ｏｖｅｒｓｅａ 融资约束 ２ Ｄｕｍｍｙ， 出口量小于当年行业中位数时取值为 １ Ｗｉｎｄ 数据库

ｓｃｏｒｅ 融资约束 ３ 参考阳佳余 （２０１２） ［３６］的方法 ＣＳＭＡＲ

ｓｃｏｒｅ１１ 融资约束 ４ 参考吕越等 （２０１５） ［３７］的方法 ＣＳＭＡＲ

（二） 数据描述

表 ２ 报告了主要变量的描述性统计结果， 可以看

出， 企业金融投资即非金融企业金融化 （Ｆｉｎ） 的均

值为 ０􀆰 ０４， 虽然标准差为 ０􀆰 ０８５， 但中位数仅为

０􀆰 ００６ １， 表明不同的企业金融化程度存在较大差异。
我国上市公司受到所有制性质、 抵押品价值以及银企

关系的影响， 从资本市场和银行获得融资的能力不

同。 银行监管指标 １ （各省份银监会公务员招聘人数

与当期全国公务员招聘人数之比， ｒｅｇｕｐａ） 均值为

０􀆰 ０６６， 标准差为 ０􀆰 ０４１ ９， 整体近似于正态分布， 略

右偏。 银行监管指标 ２ （各省份银监会公务员招聘人

数与当期省份银监会招聘人数的最大值之比，
ｒｅｇｕｐｍ） 均值大于银行监管 １， 为 ０􀆰 ５４２ ８， 同样呈

右偏。 银行监管指标 ３ （银监会现场检查的机构覆盖

率， ｒｅｇｆｇｌ） 均值为 ２３􀆰 ７９， 标准差大于银行监管指标

１ 和 ２， 为 ８􀆰 １５， 同样呈右偏。

表 ２ 主要变量描述性统计结果

变量 均值 标准差 中位数 样本量

Ｆｉｎ ０􀆰 ０４０ ０ ０􀆰 ０８５ ０ ０􀆰 ００６ １ １９ １３６

ｒｅｇｕｐａ ０􀆰 ０６６ １ ０􀆰 ０４１ ９ ０􀆰 ０５４ ４ １３ ６１０

ｒｅｇｕｐｍ ０􀆰 ５４２ ８ ０􀆰 ２８６ ５ ０􀆰 ４８０ ８ １３ ６１０

ｒｅｇｆｇｌ ２３􀆰 ７９１ ２ ８􀆰 １５２ ９ ２０􀆰 ０００ ０ １６ ５５５

Ｒｉｓｋ ０􀆰 ３５７ ９ １􀆰 ０３０ ４ ０􀆰 １７１ ０ １８ ５５４

ＦＤ １􀆰 ０８５ ６ ０􀆰 ２９３ １ １􀆰 ０６６ ５ １５ １０３

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ ０􀆰 １１７ ９ ０􀆰 ４５８ ７ ０􀆰 １０２ ８ １６ ４２５

Ｌｅｖｅｒａｇｅ ０􀆰 ５７１ ８ ６􀆰 ７１６ ８ ０􀆰 ４４１ ０ １９ １３６

Ｓｉｚｅ ２１􀆰 ６７６ ８ １􀆰 ３１１ ３ ２１􀆰 ５４６ ７ １９ １３６

ＳＯＥ ０􀆰 ４７０ ９ ０􀆰 ４９９ ２ ０􀆰 ０００ ０ １８ ７２０

四、 回归结果分析

（一） 基准模型

表 ３ 为银行监管力度与非金融企业金融化的回归

３３
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结果， 在回归 （１） ～ （４） 中， 我们逐步纳入控制变

量， 结果均表明随着银行监管程度的加强， 企业金融

化的程度会显著降低。 在回归 （４） 中， 以各省份银

监会公务员招聘人数占当年均值之比来度量的银行监

管力度 （ ｒｅｇｕｐａ） 系数为－０􀆰 ０７０ ２， 并在 １％的水平

上显著为负。 这表明， 在银监会公务员招聘人数越多

的省份， 当地非金融上市公司金融化程度越低。 粗略

计算可知， 银行监管力度每增大 １％， 企业金融化程

度则降低 ０􀆰 １２％， 或者说， 银监会公务员多招 １ 个

人， 企业金融化程度会下降 ０􀆰 ４８％。 就其他控制变

量而言， 其系数均为负， 即随着其值的增大， 企业金

融化程度均会下降， 其中杠杆率、 企业规模与国企性

质等变量的系数均显著为负。 由此可见， 无论是从统

计意义上还是经济意义上看， 银行监管力度的上升均

对企业金融化程度有显著的抑制作用， 这印证了 Ｈ１。

表 ３ 　 　 银行监管力度与非金融企业金融化的回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐａ
－０􀆰 ０６８ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ７）
－０􀆰 ０７４ １∗∗∗

（０􀆰 ０１９ ４）
－０􀆰 ０６９ ０∗∗∗

（０􀆰 ０２０ ５）
－０􀆰 ０７０ ２∗∗∗

（０􀆰 ０２０ ６）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

ＦＤ
－０􀆰 ０１１ ０
（０􀆰 ００９ １）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００１ ５
（０􀆰 ００１ ３）

－０􀆰 ００１ ６
（０􀆰 ００１ ３）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００５ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）
－０􀆰 ００５ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１６ ６∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
－０􀆰 ０１６ ６∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）

常数项
０􀆰 ０４０ ８

（０􀆰 ０４０ ９）
０􀆰 ０４４ ４

（０􀆰 ０４１ ０）
０􀆰 ２０４ ８∗∗∗

（０􀆰 ０５０ ５）
０􀆰 ２１３ ７∗∗∗

（０􀆰 ０５１ １）

观测值 １３ １７７ １２ ９２０ １２ １７４ １２ １７４

Ｒ２ ０􀆰 １２３ ０􀆰 １２２ ０􀆰 １２０ ０􀆰 １２０

样本量 １ ８０５ １ ８０２ １ ７９９ １ ７９９

企业固定效应 控制 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

　 　 注： 括号内为标准误， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％统计水

平上显著， 下同。

表 ４ 汇报了采用不同方式度量银行监管力度的回

归结果， 即分别将各省份银监会公务员招聘人数与当

期省份银监会招聘人数的最大值之比 （ ｒｅｇｕｐｍ） 和银

监会现场检查的机构覆盖率 （ ｒｅｇｆｇｌ） 作为解释变量。
从表 ４ 中回归 （２） 和回归 （４） 的结果可以看出，
ｒｅｇｕｐｍ 系数为－０􀆰 ００９ ９， ｒｅｇｆｇｌ 系数为－０􀆰 ００１ ４， 且均

在 １％的水平上显著。 计算得， 各省份银监会公务员招

聘人数与当期省份银监会招聘人数的最大值之比和银

监会现场检查的机构覆盖率每提高 １％， 非金融企业金

融化程度将分别下降 ０􀆰 １３％和 ０􀆰 ８３％。 这表明各省份

银监会公务员招聘人数与当年最大值之比或银监会现

场检查的机构覆盖率的增高均能使得非金融企业金融

化程度显著降低， 即银行监管力度的增强会抑制企业

金融化程度， 这与上文结果一致， 再次印证假设 Ｈ１。

表 ４ 采用不同方式度量银行监管力度

与企业金融化的回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐｍ
－０􀆰 ００９ １∗∗∗

（０􀆰 ００２ ７）
－０􀆰 ００９ ９∗∗∗

（０􀆰 ００２ ９）

ｒｅｇｆｇｌ
－０􀆰 ００３ ７∗∗∗

（０􀆰 ０００ １）
－０􀆰 ００１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０００ １）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

－０􀆰 ００１ ０∗

（０􀆰 ０００ ５）

ＦＤ
－０􀆰 ０１２ ０
（０􀆰 ００９ １）

０􀆰 ０００ ４
（０􀆰 ００９ ５）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００１ ６
（０􀆰 ００１ ３）

－０􀆰 ００１ ４
（０􀆰 ００１ ３）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００５ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）
－０􀆰 ００１ ８∗∗∗

（０􀆰 ０００ ６）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００４ ３∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１６ ５∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
－０􀆰 ０１４ ０∗∗∗

（０􀆰 ００３ ８）

常数项
０􀆰 ０３９ ７

（０􀆰 ０４０ ８）
０􀆰 ２１３ ２∗∗∗

（０􀆰 ０５１ １）
０􀆰 １１８ ８∗∗∗

（０􀆰 ０２１ ９）
０􀆰 ２０６ ０∗∗∗

（０􀆰 ０５１ ０）

观测值 １３ １７７ １２ １７４ １６ ２８４ １０ ９０４

Ｒ２ ０􀆰 １２３ ０􀆰 １２０ ０􀆰 １１２ ０􀆰 ０９６

样本量 １ ８０５ １ ７９９ ２ ３０７ １ ７９８

企业固定效应 控制 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

４３
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（二） 稳健性检验

为保证实证结果的有效性， 本文在基准模型的基

础上进行了稳健性检验。 首先， 考虑到本期银行监管

力度可能受外生行政力量等其他因素的影响， 我们采

用 ｒｅｇｕｐａ 的滞后一期作为其自身的工具变量， 回归

结果显示 ｒｅｇｕｐａ 系数为－０􀆰 ２４８ ７， 且在 １％水平上显

著。 其次， 考虑到若某省份银监会出现下海离职潮，
则次年新招聘人员将显著增高， 这将造成回归结果的

偏误。 通常而言， 银行机构网点数越多则监管需求越

强， 进而地方监管力度越强， 但银行网点数与监管人

员离职率无关， 即可以将银行机构网点数作为 ｒｅｇｕｐａ
的工具变量。 如表 ５ 列 （２） 所示， ｒｅｇｕｐａ 系数为

－０􀆰 ４３， 且在 １％水平上显著。 最后， 我们还采用系

统 ＧＭＭ （Ｂｌｕｎｄｅｌｌ 和 Ｂｏｎｄ， １９９８［３６］ ） 的方法对方

程 （１） 进行回归， 结果仍不改变上文结论。 可以看

出， 在稳健性检验中， ｒｅｇｕｐａ 回归系数的绝对值均显

著变大， 这是因为反向因果的存在使得一部分作用在

基准回归时被掩盖， 但 ｒｅｇｕｐａ 回归系数的绝对值均

显著为负， 即随着银行监管的加强， 企业金融化程度

会下降。

表 ５ 稳健性检验： 两阶段工具变量与系统 ＧＭＭ

（１） （２） （３）

２ＳＬＳ⁃ＩＶ ２ＳＬＳ⁃ＩＶ Ｓｙｓ⁃ＧＭＭ

ｒｅｇｕｐａ
－０􀆰 ２４８ ７∗

（０􀆰 １４５ ８）
－０􀆰 ４３０ ０∗∗∗

（０􀆰 ０９３ ３）
－０􀆰 ７００ ９∗∗∗

（０􀆰 ２５８ ９）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ００１ ３
（０􀆰 ００１ １）

－０􀆰 ００１ ３∗∗

（０􀆰 ０００ ７）
－０􀆰 ００２ ２
（０􀆰 ００７ ４）

ＦＤ
－０􀆰 ０３１ ５∗∗

（０􀆰 ０１２ ５）
－０􀆰 ０１８ ６∗∗

（０􀆰 ００９ ４）
０􀆰 １３８ ０

（０􀆰 １３０ ４）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００２ ８∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００１ ７
（０􀆰 ００１ ３）

０􀆰 ００４ ３
（０􀆰 ００９ ７）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００７ ３∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）
０􀆰 ０００ ０

（０􀆰 ００１ ０）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００７ １∗∗∗

（０􀆰 ００１ ６）
－０􀆰 ００７ ２∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
０􀆰 ００６ ９

（０􀆰 ０１６ ９）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１６ ９∗∗∗

（０􀆰 ００４ ６）
－０􀆰 ０１７ ４∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
－０􀆰 ０７３ ７
（０􀆰 ０８７ ３）

常数项
３􀆰 ９２１ １

（４􀆰 ０７１ ３）

观测值 １０ ７９５ １２ １６５ １２ １７４

续前表

（１） （２） （３）

２ＳＬＳ⁃ＩＶ ２ＳＬＳ⁃ＩＶ Ｓｙｓ⁃ＧＭＭ

Ｒ２ ０􀆰 １３１ ０􀆰 ０９４

样本量 １ ７７８ １ ７９０ １ ７９９

企业固定效应 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制

Ａｎｄｅｒｓｏｎ ｃａｎｏｎ ｃｏｒｒ ＬＭ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ ０ ０

Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ ３３４ ５４３􀆰 ４

ＡＲ１ ｐ ｖａｌｕｅ ０􀆰 ０１４ ９

ＡＲ２ ｐ ｖａｌｕｅ ０􀆰 ７４２ ０

Ｈａｎｓｅｎ ｔｅｓｔ ｐ ０􀆰 ７６１ ０

①　 东部沿海地区包括山东、 广东、 江苏、 河北、 浙江、 海南、 福建、 辽宁、 北京、 上海和天津； 中部地区包括吉林、 安徽、 山西、 江西、 河

南、 湖北、 湖南、 黑龙江和重庆； 西部地区包括云南、 内蒙古、 四川、 宁夏、 广西、 新疆、 甘肃、 西藏、 贵州、 陕西、 青海。

（三） 区域因素

我国地域辽阔， 区域经济金融发展与市场化程度

差异较大， 不同区域内银行监管力度与非金融企业金

融化的关系可能存在不同。 有鉴于此， 本文参考

Ｇｕａｒｉｇｌｉａ 和 Ｙａｎｇ （２０１６） ［３７］ 的方式， 划分出东中西

三个地区①， 并采用虚拟变量的形式引入基准模型，
结果如表 ６ 所示。 从回归 （２） 中可以看出， ｒｅｇｕｐａ
回归系数为 ０􀆰 １４３ １， 且显著， 即在西部地区， 银行

业监管力度对非金融企业金融化的抑制作用消失；
ｒｅｇｕｐａ＿ｃｅｎｔｒｅ 系数虽然在回归 （１） 中为负， 且显著，
但仅比 ｒｅｇｕｐａ 的系数略大。 在添加控制变量后， 在

回归 （２） 中， ｒｅｇｕｐａ＿ｃｅｎｔｒｅ 系数虽然为负， 但不显

著， 说明在中部地区， 银行业监管力度增强对企业金

融化的降低作用在实证上无法得到支持； ｒｅｇｕｐａ＿ｅａｓｔ
的系数在回归 （１） 和 （２） 中均显著为负， 且大于

ｒｅｇｕｐａ 的系数， 即在东部地区， 银行业监管的加强对

非金融企业金融化的抑制作用更强。 究其原因， 一方

面， 东部地区企业数量较多， 实体投资环境更好， 当

金融投资渠道受到监管时， 转向投资实业对企业而言

也是可行的选择， 而中西部地区即使加强银行监管，
也缺乏实业投资机会， 所以金融化下降并不明显； 另

一方面， 东部地区市场化程度通常较高， 这会使得银

行监管力度的增大能够及时、 有效地传导至银行业务

运营层面， 在供给方面缩减资金， 在需求方面控制渠

道， 从而有效抑制企业金融化。 为验证市场化程度对

５３
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银行监管抑制企业金融化的影响， 本文在基准模型的

基础上， 以交乘项的形式纳入樊纲市场化指数， 实证

结果显示， 在市场化越强的地区， 银行监管对企业金

融化的抑制作用更强， 即银行监管力度的增大能够有

效减缓企业金融化 （见表 ６ 列 （３）、 列 （４） ）。

表 ６ 区域因素： 不同区域及市场化程度下

银行监管力度与企业金融化的回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐａ ０􀆰 １５２ ８∗∗

（０􀆰 ０６７ ９）
０􀆰 １４３ １∗∗

（０􀆰 ０７１ ７）
０􀆰 ２３０ １∗∗

（０􀆰 ０９８ ０）
０􀆰 ２３４ ２∗∗

（０􀆰 １０１ ８）

ｒｅｇｕｐａ＿ｅａｓｔ
－０􀆰 ２３２ ３∗∗∗

（０􀆰 ０７０ ７）
－０􀆰 ２００ ８∗∗∗

（０􀆰 ０７４ ９）

ｒｅｇｕｐａ＿ｃｅｎｔｒｅ
－０􀆰 １５３ ３∗∗

（０􀆰 ０７７ ９）
－０􀆰 １１０ ２
（０􀆰 ０８１ ９）

ｒｅｇｕｐａ＿ｔｏｔａｌ
－０􀆰 ０３７ ２∗∗∗

（０􀆰 ０１３ ３）
－０􀆰 ０３４ ６∗∗

（０􀆰 ０１３ ８）

ｔｏｔａｌ ０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（０􀆰 ００１ ９）
０􀆰 ００８ １∗∗∗

（０􀆰 ００２ ０）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ００１ ８∗

（０􀆰 ００１ ０）
－０􀆰 ００１ ７∗

（０􀆰 ００１ ０）

ＦＤ
－０􀆰 ００５ ９
（０􀆰 ０１１ ６）

０􀆰 ０００ ２
（０􀆰 ０１１ ６）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００１ ９
（０􀆰 ００１ ３）

－０􀆰 ００１ ９
（０􀆰 ００１ ３）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００４ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ １）
－０􀆰 ００４ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ １）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００４ ４∗∗∗

（０􀆰 ００１ ７）
－０􀆰 ００４ ４∗∗∗

（０􀆰 ００１ ７）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１３ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ ３）
－０􀆰 ０１４ １∗∗∗

（０􀆰 ００４ ２）

常数项
０􀆰 ０３７ ７

（０􀆰 ０４８ ７）
０􀆰 １５４ ４∗∗

（０􀆰 ０６０ １）
－０􀆰 ０１８ ５
（０􀆰 ０５０ ４）

０􀆰 ０９２ １
（０􀆰 ０６１ ８）

观测值 １０ ３５９ ９ ５１３ １０ ３５９ ９ ５１３

Ｒ２ ０􀆰 １１４ ０􀆰 １１８ ０􀆰 １１５ ０􀆰 １１９

样本量 １ ７９８ １ ７９２ １ ７９８ １ ７９２

企业固定效应 控制 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

（四） 机制分析

从上文分析来看， 银行监管力度的增强会抑制企

业金融化， 那么造成这一结果的原因又是什么呢？ 为

识别传导机制， 我们首先从宏观层面出发， 探究监管

力度增强对企业金融化的抑制作用究竟是通过供给渠

道还是通过需求渠道； 其次， 再从微观层面出发， 讨

论在监管来临时， 主要是基于何种动机金融化行为的

减少而导致的非金融企业金融化规模的下降。
１􀆰 宏观视角下监管渠道的机制识别。
从上文分析得知， 银行监管力度的增强将同时通

过供给渠道和需求渠道抑制非金融企业金融化。 在供

给渠道， 严监管主要是通过限制商业银行放贷而使得

原本融资软约束的企业也面临信贷约束， 以减少金融

化的资金； 在需求渠道， 严监管主要是通过对金融业

务的限制以阻碍金融化的实现渠道。
通常而言， 在金融发展较好的地区， 企业更容易

通过正规金融体系获得融资， 而银行监管力度的增大

则会减少供给渠道的金融化。 由此， 我们可以将金融

发展作为交乘项纳入回归方程， 以识别银行监管对企

业金融化的抑制究竟是通过需求渠道还是供给渠道。
从表 ７ 的结果来看， 回归 （２） 中 ｒｅｇｕｐａ＿ｆｄ 的系

数为－０􀆰 ２９７ ３， 且在 １％水平上显著， 这说明在金融

发展较好的地区， 银行监管力度的增加对金融化的抑

制作用更大， 即这种抑制更多的是通过供给渠道。 此

外， 参考 Ｈｅ 等 （２０１４） ［３８］ 的研究， 我们以全社会固

定资产资金来源中自筹资金和其他资金的占比来度量

地区非正规金融的程度， 并命名为 ｉｎｆｉｎ， 其值越高，
非正规金融程度越大。 在回归 （ ３） 和 （ ４） 中，
ｒｅｇｕｐａ＿ｉｎｆｉｎ 系数为 ０􀆰 ５８８ ３， 即在非正规金融程度越

高的地区， 加强银行监管越不能缓解企业金融化程度。
这也再一次证明了银行业监管增强对非金融企业金融

化的抑制作用主要是通过供给渠道， 即支持了 Ｈ２ａ。

表 ７ 机制分析： 宏观视角下监管渠道的机制识别

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐａ ０􀆰 ２１５ ９∗∗∗

（０􀆰 ０７０ ０）
０􀆰 ２３６ ６∗∗∗

（０􀆰 ０７３ ３）
－０􀆰 ５２５ ４∗∗

（０􀆰 ２５１ ４）
－０􀆰 ５３４ ９∗∗

（０􀆰 ２６５ ９）

ｒｅｇｕｐａ＿ｆｄ
－０􀆰 ２７４ ３∗∗∗

（０􀆰 ０６４ ８）
－０􀆰 ２９７ ３∗∗∗

（０􀆰 ０６８ １）

ＦＤ
－０􀆰 ００６ ６
（０􀆰 ００８ ８）

－０􀆰 ００９ ０
（０􀆰 ００９ １）

６３
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续前表

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐａ＿ｉｎｆｉｎ ０􀆰 ５７８ ７∗

（０􀆰 ３１８ ０）
０􀆰 ５８８ ３∗

（０􀆰 ３３４ ９）

ｉｎｆｉｎ
－０􀆰 ０３７ ７
（０􀆰 ０３２ ３）

－０􀆰 ０３５ ２
（０􀆰 ０３４ ０）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ０００ ７）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００１ ６
（０􀆰 ００１ ３）

－０􀆰 ００１ ５
（０􀆰 ００１ ３）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００５ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（０􀆰 ００１ ２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００６ ８∗∗∗

（０􀆰 ００１ ４）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）
－０􀆰 ０１６ ８∗∗∗

（０􀆰 ００４ １）

常数项
０􀆰 ０４２ ６

（０􀆰 ０４１ ５）
０􀆰 ２０８ １∗∗∗

（０􀆰 ０５１ ０）
０􀆰 ２３１ ６∗∗∗

（０􀆰 ０５７ ３）

观测值 １３ １７７ １２ １７４ １３ １７７ １２ １７４

Ｒ２ ０􀆰 １２４ ０􀆰 １２２ ０􀆰 １２３ ０􀆰 １２０

样本量 １ ８０５ １ ７９９ １ ８０５ １ ７９９

企业固定效应 控制 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

２􀆰 微观视角下企业金融化动机的识别。
为从微观层面理清企业金融化的真实动机和银行

监管对抑制企业金融化的机制， 根据上文分析， 我们

采用四种方式 （Ｋａｐｌａｎ 和 Ｚｉｎｇａｌｅｓ， １９９７［３９］； 阳佳

余， ２０１２［４０］； 吕越等， ２０１５［４１］ ） 来度量企业融资约

束程度， 并分别将其作为交乘项， 纳入基准模型中。
从表 ８ 回归结果中可以看到， 融资约束与银行监管力

度指标 （ ｒｅｇｕｐａ） 的交乘项系数均显著为正， 即企业

融资约束越强， 银行监管对金融化的抑制作用越弱；
融资约束越弱， 监管对金融化的抑制作用则更强。 也

就是说， 以 “蓄水池” 为动机持有金融资产的企业，
其金融化程度不会受到监管力度变化的影响； 加强银

行监管对企业金融化的抑制作用主要是通过减少以

“投资替代” 和 “实体中介” 为动机的企业行为来抑

制金融化。 不难理解， 对于融资约束较弱的企业， 在

弱监管环境下， 可以便捷地以低成本获得资金， 投入

影子信贷平台或直接购买金融资产获得收益， 而在监

管来临时， 企业融资受到限制， 金融化程度即随之下

降。 这支持了 Ｈ３ｂ 而反对了 Ｈ３ａ。

表 ８ 机制分析： 微观视角下企业金融化动机的识别

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

ｒｅｇｕｐａ
－０􀆰 １８１ ２∗∗∗

（０􀆰 ０３６ ７）
－０􀆰 １１２ １∗∗∗

（０􀆰 ０３１ ５）
－０􀆰 ５２５ ５∗∗∗

（０􀆰 ０８７ ７）
－０􀆰 ４６１ ９∗∗∗

（０􀆰 ０７７ ４）

ｒｅｇｕｐａ＿ｋｚ ３􀆰 ７７６ ７∗∗∗

（１􀆰 ２３７ ３）

ｋｚ
－０􀆰 ００１ ４
（０􀆰 ００１ ０）

ｒｅｇｕｐａ＿ｏｖｅｒｓｅａ ７􀆰 ４５２ ９∗∗

（３􀆰 ７６２ ７）

ｏｖｅｒｓｅａ
－０􀆰 ００２ ０
（０􀆰 ００３ ４）

ｒｅｇｕｐａ＿ｓｃｏｒｅ １􀆰 ７７６ ２∗∗∗

（０􀆰 ３３２ ４）

ｓｃｏｒｅ
－０􀆰 ０００ ７∗∗

（０􀆰 ０００ ３）

ｒｅｇｕｐａ＿ｓｃｏｒｅ１１ ０􀆰 ５９５ ６∗∗∗

（０􀆰 １１６ ９）

ｓｃｏｒｅ１１
－０􀆰 ０００ ２∗

（０􀆰 ０００ １）

Ｒｉｓｋ
－０􀆰 ００１ ４∗∗

（０􀆰 ０００ ６）
－０􀆰 ００１ ５∗∗

（０􀆰 ０００ ８）
－０􀆰 ００１ ５∗

（０􀆰 ０００ ８）
－０􀆰 ００１ ０
（０􀆰 ０００ ８）

ＦＤ
－０􀆰 ００４ １
（０􀆰 ００９ １）

０􀆰 ０１７ ８
（０􀆰 ０１２ ９）

０􀆰 ０１５ ７
（０􀆰 ０１２ ９）

－０􀆰 ０１２ １
（０􀆰 ００９ ２）

ＳａｌｅｓＧｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００２ ５∗

（０􀆰 ００１ ４）
－０􀆰 ００３ ５
（０􀆰 ００２ ２）

－０􀆰 ００２ ４
（０􀆰 ００２ ２）

０􀆰 ０００ ７
（０􀆰 ００１ ５）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ００１ ３
（０􀆰 ００１ ２）

－０􀆰 ０１３ ８∗∗∗

（０􀆰 ００４ ６）
－０􀆰 ０１６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ ７）
－０􀆰 ００３ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ３）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００７ ３∗∗∗

（０􀆰 ００１ ５）
０􀆰 ００１ ５

（０􀆰 ００２ １）
０􀆰 ０００ ７

（０􀆰 ００２ １）
－０􀆰 ００７ １∗∗∗

（０􀆰 ００１ ７）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１１ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ ２）
－０􀆰 ００７ ８
（０􀆰 ００６ ２）

－０􀆰 ００９ ２
（０􀆰 ００６ ２）

－０􀆰 ０１２ ７∗∗∗

（０􀆰 ００４ ７）

常数项
０􀆰 ２３１ ８∗∗∗

（０􀆰 ０５０ ５）
０􀆰 ０１８ ７

（０􀆰 ０６９ ２）
０􀆰 ０５６ ４

（０􀆰 ０７６ １）
０􀆰 ２２７ ５∗∗∗

（０􀆰 ０５３ １）

观测值 １１ １０２ ６ ４６７ ６ ４５９ １０ ００７

７３
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续前表

（１） （２） （３） （４）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｆｉｎ

Ｒ２ ０􀆰 １３０ ０􀆰 １４６ ０􀆰 １５１ ０􀆰 １３５

样本量 １ ７０１ １ １９１ １ １９１ １ ６９３

企业固定效应 控制 控制 控制 控制

行业固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

五、 结论与政策建议

本文利用 ２００６—２０１５ 年我国 Ａ 股上市公司财务

报表数据和银监会公务员招聘公告数据， 采用固定效

应模型、 工具变量法和系统 ＧＭＭ 对银行监管力度与

非金融企业金融化的关系进行了实证检验。 回归结果

表明， 随着银行监管力度的加强， 企业金融化的程度

会显著降低， 且这一抑制作用在东部地区、 市场化程

度较高的地区更强， 而在中西部地区则会减弱甚至消

失。 这是因为， 在实体投资环境较好的地区， 面对金

融投资渠道的监管， 企业能够有更多的投资选择。 同

时， 在市场化程度较高的地区， 银行监管力度的加强

能够及时、 有效地传导至银行业务运营层面， 在供给

方面缩减资金， 在需求方面控制渠道， 从而有效抑制

企业金融化。
进一步研究发现， 银行监管增强对非金融企业金

融化的抑制作用主要是通过供给渠道， 即缩减融资软

约束企业的信贷从而减少非正规金融的资金供给而实

现的。 此外， 在微观层面， 研究发现企业受到的融资

约束越强， 银行监管对其金融化的抑制作用越弱， 即

以 “蓄水池” 为动机的金融化行为不会受到监管力

度变化的影响。 加强银行监管对企业金融化的抑制作

用主要是通过减少以 “投资替代” 和 “实体中介”
为动机的企业行为来抑制金融化。

基于以上结论， 本文有以下几点政策建议： 首

先， 应加强银行监管的指向性， 以定向政策抑制银行

对金融化企业的资金供给， 从源头上优化信贷结构。
对于国有及大型企业应严格监管资金用途与流向， 并

引导银行等金融机构以更灵活的信贷安排及还款方式

为中小企业提供金融服务。 其次， 对于企业金融化的

监管， 应区别看待 “蓄水池” 动机的金融化行为与

“投资替代” 和 “实体中介” 动机的企业金融化。 对

于后两种动机金融化行为的监管， 应与非正规金融、
影子银行系统、 银行通道业务等监管协同推进， 扼住

影子银行的信贷渠道以防范企业参与影子银行。 最

后， 要进一步提高市场化程度， 优化企业投资环境，
并借助金融科技等新型技术方式跨越地理障碍提高中

西部地区金融服务水平， 引导企业从 “脱实向虚”
走向 “脱虚向实”。
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［摘　 要］ 本文对银行竞争环境下影子银行效用与信贷成本之间的内在逻辑做了理论推导， 并分

析了银行竞争与影子银行之间的关系及其阻碍货币政策传导的机制。 文章选取国内上市商业银行

２００７—２０１７ 年数据， 对银行竞争与影子银行的关系做了实证研究， 得出结论： 一是中国商业银行整

体竞争度不断提升， 银行竞争促使影子银行规模快速攀升， 实际社会融资规模提高； 二是银行竞争越

强， 信贷成本越低， 影子银行效用越高， 影子银行对社会融资规模的冲击具有正向影响， 且影响具有

周期性递减的特点； 三是影子银行规模的提升对货币政策传导的有效性具有实质性影响， 影子银行对

货币政策的缓释作用可能引发流动性陷阱。 最后， 得出相关启示： 通过引导差异化经营等方式降低银

行业竞争成本与弱化同质化竞争， 通过强监管政策抑制影子银行规模的大幅攀升， 对存量影子银行规

模采取稳中有降的指导政策， 逐步降低影子银行对货币政策的缓释作用， 保障货币政策产出函数的预

期一致性， 防范经济进入流动性陷阱。
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一、 引言

在当前疏解金融市场风险、 经济增速换挡的大背

景下， 保持货币政策有效性显得尤为重要， 逆周期的

货币政策对平滑经济增长的作用呈现逐周期递减的特

点①。 商业银行作为国家货币政策传导的重要一环，
是货币政策有效性的基础。 中央银行通过货币政策工

具将基础货币投放入金融机构， 商业银行通过自身的

货币派生功能， 将基础货币按照货币乘数放大， 为实

体经济的发展提供资金融通。 然而， 在实际传导过程

中， 商业银行之间的盈利竞争愈加激烈， 息差收入整

体占比逐步降低。 为了降低贷款融资的成本， 减少风

险资产占用， 规避监管约束， 各家商业银行在发展过

程中不断通过将资产腾挪出表或是采取表外经营等方

式获取中间业务收入， 以提升市场竞争力， 完成盈利

指标约束。 因此， 近年来由商业银行自身衍生出的影

子银行规模不断提升， 表外的资产快速膨胀， 但却无

法确认是否全部流入实体经济， 部分资金的去向呈现

层层嵌套、 空转流动的现象②。 表外资金规模的推升

使得货币政策很难有效控制社会融资规模的变动， 从

而削弱了货币政策对实体经济的传导， 形成了货币政

策工具与影子银行对实体经济的二元传导机制， 这将

会给货币政策的精准实施带来一定的困难。 货币政策

产出函数的失灵， 使得政策制定者倾向于使用更加激

进的政策工具去刺激实际利率的降低， 从而促进实体

经济的产出增长。 当货币政策刺激达到一定程度时，
实体经济的反馈呈现逐步递减甚至无反馈的现象， 经

济进入流动性陷阱， 与此同时， 影子银行规模则快速

回流增长。 那么， 商业银行竞争如何影响影子银行规

模？ 又是如何进一步抑制货币政策有效性、 影响社会

融资规模的呢？ 信贷成本与影子银行规模有无内在逻

辑关系？

①　 ２００８ 年全球金融危机之后， 央行 ６ 次降息， 共计 ２３９ＢＰ， ６ 次降准， 共计 ３􀆰 ５％， 效用时滞 ２ 个季度； ２０１１ 年欧洲债务危机之后， 央行 ２ 次

降息， 共计 ５０ＢＰ， ３ 次降准， 共计 １􀆰 ５％， 效用时滞 ５ 个季度； ２０１４ 年经济增速下滑之后， 央行 ６ 次降息， 共计 １５０ＢＰ， ７ 次降准， 共计

４􀆰 ５％， 效用时滞 ８ 个季度。

②　 银监会于 ２０１７ 年 ４ 月发布 《关于银行业风险防控工作的指导意见》 （以下称 《意见》 ） 对 “监管套利、 空转套利、 关联套利” 做了相关规

范。 《意见》 旨在抑制表外资产的快速扩张， 对空转套利行为予以禁止。

③　 ＨＨＩａ、 ＨＨＩｄ、 ＨＨＩｌ 分别表征使用资产、 存款、 贷款数据计算的商业银行集中度指标。 ＨＨＩ、 ＣＲ５ 指标与商业银行竞争度呈现负相关关系， Ｈ

统计量与商业银行竞争度呈现正相关关系。 Ｌｅｒｎｅｒ 指数衡量个体商业银行竞争度， 其走势图不在此罗列。

中国商业银行的发展历史较长， 在古代就已经诞

生了商业银行的雏形——— “钱庄”， 但是， 现代商业

银行的发展却起步较晚。 改革开放以后， 商业银行职

能从监管机构剥离出来， 成立了现代意义上的市场化

商业银行。 早期的利率由国家管控， 商业银行根据自

身特色开展经营活动， 形成互补的市场关系。 随着各

家商业银行股份制改造的完成， 由监管机构主导开展

利率市场化改革， 银行之间的市场关系从互补转为竞

争， 且竞争程度呈现逐年上升趋势③ （如图 １）。 学

者们对于有关商业银行竞争的研究近年来一直都没有

停滞过： 一是对于商业银行竞争与风险之间的关系

（Ｂｅｃｋ 等， ２０１３［１］ ）， 杨天宇和钱宇平 （２０１３） ［２］ 率

先在对国内 １２５ 家商业银行进行非平衡面板数据回归

之后， 得出结论认为银行业集中度、 竞争度均与银行

业风险呈现正相关关系。 学者们进一步研究结论支持

了银行竞争增加系统性风险 （郭晔和赵静， ２０１７［３］；
申创， ２０１８［４］）。 二是银行竞争对信贷成本的影响，
周安 （２０１８） ［５］研究提出商业银行竞争会提升国内信

贷成本。 一方面， 利率市场化改革深入、 经济增速换

挡与金融科技的发展使得银行负债结构与经营形势改

变， 从而影响市场竞争环境， 提升信贷成本； 另一方

面， 脱虚向实的顶层设计与强监管的政策同商业银行

考核机制之间的矛盾， 加深市场同质化竞争发展， 最

终提 升 信 贷 成 本。 与 此 相 似 的， Ｆｕｎｇａｃｏｖａ 等

（２０１７） ［６］认为竞争对小银行信贷成本的影响尤其突

出。 三是银行竞争客观上减少了抵押品的存在

（Ｈａｉｎｚ 等， ２０１３［７］）， 由于抵押品的有限性， 商业银

行在高度竞争状况下， 对更多的企业采取授信而非抵

押的形式开展融资活动， 无形中增加了社会融资规模

与社会信用总规模， 使得企业获取融资的机会增加

（Ｌｏｖｅ 和 Ｐｅｒíａ， ２０１５［８］ ）。 四是银行竞争与 “融资难”
话题相悖， 银行竞争环境下倾向于向国有企业及大型

民营企业提供融资服务， 而其他企业则较难获取银行

资金支持 （Ａｌｌｅｎ 等， ２０１８［９］ ）。 这也就使得银行的信

贷对于很多小微企业来说尤为稀缺， 小微民营企业融

资需求又是最为旺盛的， 影子银行业务由此发展壮大。
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图 １　 银行竞争度变动趋势

资料来源： 作者计算。

影子银行的概念最早诞生于 ２００７ 年的美联储年

会上， 将影子银行定义为游离于监管体系之外、 又能

够与传统接受监管的商业银行体系相对应的融资类金

融机构。 ２００８ 年全球金融危机爆发， 影子银行开始

逐步进入人们的视野 （Ｚｈｕ， ２０１８［１０］ ）。 在学界研究

过程中， 一般将影子银行的概念分为广义概念和狭义

概念。 广义上的影子银行是指在商业银行的运作体系

之外， 独立开展的通过货币转移来创造信用为企业提

供融资行为的机构 （孙国峰和贾君怡， ２０１５［１１］； Ｇｅｎ⁃
ｎａｉｏｌｉ 等， ２０１３［１２］； Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 和 Ｒａｔｎｏｖｓｋｉ ， ２０１４［１３］ ），
包括非银行金融机构及互联网金融等所提供的信用创

造及融资服务， 如地方政府或者国有企业在自身的投

融资平台开展的资金融通业务 （Ｚｈｕ， ２０１８［１０］ ）， 此

类影子银行的规模因为脱离于银行体系， 较难估算；
狭义上的影子银行是指行使了商业银行的融资职能，
但是没有按照商业银行的标准接受监管约束， 甚至不

受监管的金融产品或机构 （何平等， ２０１８［１４］； 祝继

高等， ２０１６［１５］； 郭晔和赵静， ２０１７［３］）， 狭义的影子

银行一般是由银行类金融机构派生而来， 但又不完全

脱离商业银行而存在， 如商业银行表外业务。 对于影

子银行的界定问题， 孙国峰和贾君怡 （２０１５） ［１１］曾做

了详细深入的研究与探讨， 并总结出了三个界定标

准： 一是从参与的市场主体来看， 一般指完全游离于

监管体系之外或者利用政策的边界开展业务； 二是从

实施的活动来看， 系指创新金融工具和金融活动； 三

是从创新市场来看， 系指证券化市场或金融衍生品市

场。 一般来说， 满足这三个条件的融资行为， 即为影

子银行行为。 近年来， 影子银行的发展与增长呈现动

态化、 复杂化与多样化的特点 （Ｅｈｌｅｒｓ 等， ２０１８［１６］）。
对于银行竞争与影子银行的关系， 从现有的研究

来看， 国外的影子银行兴起于银行竞争日益加剧的阶

段， 且快速增长发生在竞争度逐步提升的时期。 一方

面， 商业银行在监管体系之下需要对融资行为计提资

本， 为了在竞争中进一步降低信贷成本， 提升市场竞

争力， 商业银行开始逐步从事影子银行业务， 以规避

监管， 提升市场竞争力 （Ａｈｎ 和 Ｂｒｅｔｏｎ， ２０１４［１７］ ）。
此外， 小微企业等较难获取传统金融机构信用融资的

资金需求主体， 选择通过影子银行渠道来开展融资活

动 （Ａｌｌｅｎ 等， ２０１２［１８］ ）， 缓解企业资金压力。 另一

方面， 银行也可以通过开展影子银行业务进行高风险

资金融通业务， 从而规避监管对信贷范围的限制， 获

取超额收益。 与此同时， 伴随着商业银行体系的影子

银行规模不断增长 （如图 ２）， 引发了大家对于银行

竞争加剧影子银行规模上涨的猜想。 商业银行竞争程

度的加剧使得传统息差业务利润越来越小， 只能寻求

扩大融资对象的范围、 降低融资业务的成本来提升利

润。 国内学者郭晔和赵静 （２０１７） ［３］ 经过实证分析之

后得出结论， 认为银行面临的监管约束越大， 其通过

影子银行业务应对市场上强有力竞争的行为就会越加

激进， 影子银行行为显著增强了存款竞争与银行系统

风险之间的关系。 从图 ２ 可观察得出， 社会融资规模

增长与影子银行规模的增长呈现一定的同向性， 影子

银行已经同银行信贷一道成为社会融资活动中的重要

组成部分， 其规模受到冲击将有可能传导至社会融资

规模。 从图 ３ 可知， ２０１８ 年上半年的金融去杠杆政策，
使得月度社会融资规模增量同比变化有了大幅下滑，
从 ２０１６—２０１７ 年的同比增长， 变化至 ２０１８ 年的同比大

幅下滑。 金融去杠杆政策对影子银行领域等融资行为

做出了一定的限制， 旨在防止金融泡沫， 守住不发生

系统性金融风险的底线。 限制影子银行发展的金融去

杠杆政策使得社会融资规模增量有了大幅下滑， 这说

明影子银行业务在社会融资规模量中占有较大比例。

２４
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图 ２　 影子银行规模及社会融资规模变动

　 资料来源： 中国人民银行， 上市商业银行年报， 作者绘制。
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图 ３　 社会融资规模增量同比变动

　 　 注： 从 ２０１８ 年 ７ 月起， 人民银行为了进一步完善社会融资规模

统计方法， 陆续将 “存款类金融机构资产支持证券” “贷款核销”

“地方政府专项债券” 纳入社会融资规模统计。 本图 ２０１８ 年社会融

资规模月度数据采取调整前口径倒推计算得出。

资料来源： 中国人民银行， 作者计算。

　 　 影子银行是否对货币政策造成影响？ 社会上对于

该问题的看法较为尖锐， 一方面， 部分学者认为影子

银行开展金融服务的资金还需要存入银行， 参与到银

行的货币派生中去， 因此， 影子银行不影响货币政策

的传导， 亦不影响货币供应量； 另一部分学者认为，
影子银行通过影响货币乘数来影响银行的传导机制，
其可以被视作一类与传统的商业银行相并行的信用创

造体系， 独立于金融监管和货币政策的直接调控之外

（李波和伍戈， ２０１１［１９］）， 因此， 影子银行将对货币政

策的传导造成一定的 “阻碍” 作用。 从社会融资规模

的角度来说， 影子银行规模的扩大对社会信贷总规模

和社会流动性水平产生相反的影响， 这可能会导致金

融系统的脆弱性增加 （何平等， ２０１８［１４］ ）。 复杂的影

子银行活动， 加深了金融市场的脆弱性， 在遭受外部

冲击时， 更易于发生系统性风险。 从信贷扩张的角度

来说， 正向的利率冲击抑制了商业银行信贷， 并降低

了低风险企业的杠杆， 但引起了影子银行体系的扩张

以及高风险企业的加杠杆行为 （裘翔和周强龙，
２０１４［２０］）。 抛却经济增长带来的信贷增长， 银行信贷

指标与影子银行规模在一定意义上存在此消彼长的替

代关系 （Ａｌｌｅｎ 等， ２０１８［９］ ）。 与此相反地， Ｎｅｌｓｏｎ 等

（２０１８） ［２１］提出， 美联储紧缩的货币政策冲击会对银行

的资产规模增长造成负面影响， 却会扩张影子银行的

规模， 使得资产证券化活动频繁。 诚然， 货币政策的

紧缩， 将使得金融市场流动性趋紧， 资产证券化类活

动增加， 叠加的影子银行融资行为快速增加。 同时，
影子银行通道增加了商业银行开展信贷业务的独立性，
使其可以较少地受到货币政策的冲击 （Ｇａｂｒｉｅｌｉ 等，
２０１８［２２］）， 但抑制了利率等货币政策工具的敏感性。

区别于已有研究， 本文主要研究银行竞争、 影子

银行与货币政策有效性之间的关系， 厘清流动性陷阱

的成因， 推导了银行竞争背景下信贷成本与影子银行

规模之间的内在逻辑， 探究影子银行对货币政策的冲

击效应， 提出相关政策性建议。 文章主要贡献在以下

几点： 一是在现有研究的基础上， 从实际出发重新定

义了狭义影子银行的表征指标。 由于金融创新的不断

演变， 影子银行存在的形式也在发生着变化， 只有尽

量对影子银行规模的多个口径采取统计， 才能尽可能

地准确度量影子银行的实际规模。 二是利用多个衡量

指标来考察银行竞争与影子银行之间的关系， 排除因

指标选取造成的系统性误差。 三是分析影子银行与信

贷成本之间的内在逻辑， 剖析影子银行对流动性陷阱

３４
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的影响机制， 提出相关应对启示。 四是将影子银行对

货币政策的冲击做了详细的理论分析与实证研究， 解

析金融去杠杆挤压影子银行的理论逻辑与实际传导机

制， 及其对货币政策有效性的影响。
文章篇章结构如下： 第一章为引言， 提出相关问

题， 总结当前社会生活中有关影子银行的一般性经济

学规律， 介绍当前学界关于银行竞争、 影子银行与货

币政策之间影响的研究； 第二章为理论框架与分析，
推导影子银行效用与银行竞争条件下的信贷成本之间

的内在逻辑， 阐述银行竞争、 影子银行之间的理论影

响逻辑与传导机制， 剖析 “流动性陷阱” 的成因；
第三章为研究方法与数据选取， 构建实证分析的模型

与框架， 介绍数据来源及算法； 第四章为实证结果及

分析， 对实证的结论做详细的分析与解释， 论述当前

面临的问题与逻辑； 第五章为结论与启示， 阐述文章

得出的相关结论， 提出对应建议与启示。

二、 理论框架与分析

（一） 理论框架

为了研究商业银行在开展影子银行业务时的倾向

性成因， 我们对 Ｇｉｏｖａｎｎｉ 和 Ｚｏｌｔａｎ （２０１５） ［２３］ 的影子

银行模型予以了改进， 用以推导中国金融市场中商业

银行信贷成本对影子银行规模的影响。
假设商业银行整个信贷周期有三期， 分别为 Ｔ ＝

０， １， ２， 所有的银行融资行为都在有质押的前提下

开展。 银行的经营者承担有限责任， 假设在 Ｔ＝ ０ 时，
拥有权益 Ａ。 Ｔ ＝ ｋ 时， Ｃｋ 是所在时期的效用， 那么

使得总效用为：

Ｕｂ ＝Ｃ０＋Ｃ１＋Ｃ２ （１）

当 Ｔ＝ ０， 客户将资金存入银行或购买银行理财，
银行将资金进行放贷或投资资产， 市场的单位无风险

收益为 ρ０。 Ｔ＝ ２ 时， 银行按照单位数量提供利润 ρ１。
在项目投资期间， 当 Ｔ ＝ １ 时， 可能受到来自市场的

流动性冲击①， 给定发生冲击的外生概率为 １－α， 冲

击发生时， 资金融入方无法偿还资金， 收益必须再次

投入到项目上， 此时的流动性为 ０。
ｉ 代表初始投资规模， 其中令 ｊ 为受到流动性冲击

而需要继续展期的业务规模。 我们将流动性冲击分为两

种状态： 一种是发生了系统性经济危机， 所有的银行都

需要重新投资 ρｊ 以维持资产规模 ｊ 不至于发生不良贷款。

另一种是没有危机， 所有银行都继续以规模 ｉ 运作。
我们使 ρ０＜ρ１， 使 ｌｃ 与 ｌｎｃ分别代表危机时与非危

机时的额外影子银行收益， 其中 ｌｃ≤ｌｎｃ。 那么， （ρ０＋
ｌｎｃ） ｉ 是非危机时候的资产偿还能力； （ρ０＋ｌｃ） ｉ 是危机

时候的资产偿还能力； Ｒ 为市场的实际利率， 也可以

理解为无风险的投资回报； Ｒ′为银行经营过程中获取

资金的激励成本， 取值为负， 则 Ｒ＋Ｒ′为单个商业银

行的净收益。
当客户将资金存入银行， 形成存款而非投资影子

银行理财时， ｌｃ ＝ ｌｎｃ ＝ ｌ， 那么 ｌ 是外生的， 不受冲击

的影响， 其总偿还能力为 （ρ０＋ｌ） ｉ。
当客户将资金投入银行理财时， 即影子银行业

务， 那么 ｌｃ ＝ ０， ｌｎｃ ＝γｌ， γ＞１ 为给定的。 危机状况下

（概率为 １－α） 偿还能力为 ρ０ ｉ， 非危机状态下 （概率

为 α） 偿还能力为 （ρ０＋γｌ） ｉ。
我们做出以下假设以约束模型。
杠杆是有限的， 而非无限放大： ρ０＋γｌ＜ｍｉｎ［（Ｒ＋

Ｒ′）＋（１－α）ρ， （Ｒ＋Ｒ′） ／ α］， ｌ ＝ ρ－ρ０， 正净值 ρ１ ＞Ｒ＋
Ｒ′＋ρ， 再投资成本为 ρ０＜ρ＜Ｒ＋Ｒ′， 偿还期望 αγ≤１。

对于银行经营者来说， 期望效用函数获取更高的

利润， 以获取更高的个人收入。 那么有：
效用函数为：

ｍａｘ
ｉ，ｊ，ｌｎｃ，ｌｃ

ｕｂ≡αρ１ ｉ＋（１－α）（ρ１－ρ）ｊ－（Ｒ＋Ｒ′）ｉ （２）

借贷约束为：

（Ｒ＋Ｒ′）（ｉ－Ａ）≤α（ρ０＋ｌｎｃ）ｉ＋（１－α）（ρ０＋ｌｃ－ρ）ｊ

（３）

流动性约束为：

如果 ｌｃ ＝ ｌ，ｊ＝ ｉ，或者如果 ｌｃ ＝ ０，ｊ＝ ０ （４）

在概率 α 下， 投资项目在 Ｔ ＝ ２ 时完好交付 ρ１ ｉ。
在概率 １－α 下， 受冲击以后， ρｊ 被再投资， 完成项

目时交付 ρ１ ｊ。
αρ１ｉ 是无冲击状态下的期望回报， （１－α）（ρ１－ρ） ｊ

是危机状态下的期望回报， （Ｒ＋Ｒ′） ｉ 是信贷总成本。
借贷约束规定了两种状态下可偿还债务的总和， 包

括资助项目的金额数 （ｉ－Ａ） 乘以信贷成本 （Ｒ＋Ｒ′）。
受冲击时， 对投资者的偿还数目通常为 ０， 所以

ｌｃ ＝ ｌ， 因此， ρ０＋ｌｃ ＝ ρ， 或者 ｌｃ ＝ ０， ｊ＝ ０。

４４
① 本模型的流动性冲击是指采用金融去杠杆的政策或是央行采取紧缩的货币政策导致企业部门的流动性受到较大的影响。
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对于客户的存款来说， ｌｃ ＝ ｌｎｃ ＝ ｌ， 所以 ｊＤ ＝ ｉＤ， 其

效用为：

ｕＤ ＝ ｚＤ ｉＤ

≡［ρ１－（１－α）ρ－（Ｒ＋Ｒ′）］
Ａ

１－α（ρ０＋ｌ） ／ （Ｒ＋Ｒ′）

（５）

其中 ｚＤ 是单位效用， ｉＤ 是投资规模， 相当于 ｌｃ ＝ ｌｎｃ ＝
ｌ （ ｊ＝ ｉ）。

对于客户的理财 （影子银行业务） 来说， ｌｃ ＝ ０，
ｌｎｃ ＝γｌ， 延伸出 ｊＳ ＝ ０。

ｕＳ ＝ ｚＳ ｉＳ≡［αρ１－Ｒ－Ｒ′］
Ａ

１－α（ρ０＋γｌ） ／ （Ｒ＋Ｒ′）
（６）

其中 ｚＳ 是单位效用， ｉＳ 是投资规模。
银行经营者倾向于让客户购买影子银行 （即表外业

务） 产品而非存款 （即表内业务）， 则满足 ｕＳ≥ｕＤ。 我

们令 Ｃ＝α （ρ０＋ｌ）， Ｄ＝α （ρ０＋γｌ） 以便于计算， Ｃ≥
０ 且 Ｄ≥０。

那么有：

［ρ１－（１－α）ρ－（Ｒ＋Ｒ′）］
Ａ

１－Ｃ ／ （Ｒ＋Ｒ′）

　 　 ≤（αρ１－Ｒ－Ｒ′）
Ａ

１－Ｄ ／ （Ｒ＋Ｒ′）
（７）

即

（Ｒ＋Ｒ′）［（ρ１－ρ）（１－α）＋α（γ－１）ｌ］
　 　 ≤ρ１Ｄ－ρＤ＋αρＤ－αρ１Ｃ （８）

因为 ρ１＞Ｒ＋ρ， 又有给定的 γ＞１， ０＜α＜１， 所以

［（ρ１－ρ）（１－α）＋α（γ－１） ｌ］为正， 故有：

Ｒ＋Ｒ′≤
α｛（ρ０＋γｌ）［ρ１－ρ（１－α）］－ρ１α（ρ０＋ｌ）｝

（ρ１－ρ）（１－α）＋α（γ－１）ｌ
（９）

令

ＲＤＳ≡
α｛（ρ０＋γｌ）［ρ１－ρ（１－α）］－ρ１α（ρ０＋ｌ）｝

（ρ１－ρ）（１－α）＋α（γ－１）ｌ
（１０）

即 ｕＳ≥ｕＤ 时， Ｒ＋Ｒ′≤ＲＤＳ。 当银行业信贷成本较高的

时候， 银行的总收益快速降低， 此时银行能够从影子

银行业务中获取更大效应。 由于影子银行业务可以获

取廉价的杠杆资金， 所以中小型商业银行在与大型商

业银行开展竞争的过程中更倾向于开展影子银行业务

以获取超额收益。 大型商业银行的资金激励较低， 利

率成本低， 利差空间更大， 对于监管机构的监管违约

成本较高， 所以在保持利率增长的前提下， 开展影子

银行业务的意愿较低； 中小型商业银行的资金激励较

高， 信贷成本高， 利差空间较窄， 为了降低资金成

本， 更倾向于开展影子银行业务以对冲表内业务因市

场竞争而减少的利润， 获取市场超额收益。 银行竞争

会推升信贷成本 （周安， ２０１８［５］ ）， 高信贷成本导致

银行利率耐受度降低， 商业银行更倾向于开展影子银

行业务， 从而实现了商业银行竞争度提升推高影子银

行业务规模的传导。
中央银行使用货币政策通过商业银行传导对市场

调控， 在政策开始时， 宽松的货币政策能够使得市场

实际利率降低。 商业银行通过信贷乘数放大货币供

给， 向实体经济投放资金， 形成对实体经济产出的有

效刺激， 经济增长明显。 随着实际利率的不断降低，
银行竞争程度加强， 利率下降放缓， 激励成本快速上

升， 信贷成本整体上升， 中小商业银行的利润空间被

挤压， 有效的影子银行通道将促使商业银行更加倾向

于开展影子银行业务以规避监管， 获取更大效用。 即

货币政策加强至一定程度， 商业银行利润突破所能够

通过信贷获取的最高值以后， 商业银行将停止信贷的

有效投放， 转而开展影子银行业务， 以获取更高收

益。 而实际利率不再继续下降， 此时的影子银行以资

金空转与虚拟经济投放为主， 实体经济陷入流动性陷

阱， 货币政策失灵。
（二） 理论分析

为了进一步详细研究剖析金融市场的运作模式，
文章绘制了资金在家庭、 商业银行、 企业之间的流动

关系 （如图 ４）， 并将货币政策、 财政政策、 监管政

策纳入流动关系之中， 对商业银行资金在市场中的传

导机制予以分析， 并得出相应的分析结论。
中央银行利用货币政策工具， 通过商业银行实现

对市场的调节， 以寻求实现经济均衡有效增长； 财政

部利用财政政策， 通过向企业补贴或增加政府购买的

形式， 刺激经济的活跃性； 银保监会通过制定监管政

策， 对商业银行业务开展实行合规、 合法监管。 当采

取积极的货币政策时， 商业银行资金通过影子银行与

信贷两条渠道流出， 根据之前理论推导的结论， 市场

投资收益下降至一定程度时， 商业银行资金更加倾向

于流入影子银行渠道。 商业银行的高度竞争， 推高了

银行业的整体信贷成本， 拥有较高利差空间的商业银

行对收益下降的耐受度较高， 部分中小商业银行逐步

被市场 “挤出”， 为了增加投资收益， 提升市场竞争

力， 商业银行在投资收益较低的时候选择使用影子银

行的方法来腾挪资产， 开展高风险业务， 以期待获取

５４
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超额收益， 提升市场竞争力。 影子银行业务的繁荣会

对商业银行的活期、 定期储蓄业务形成一定压力， 个

人及家庭的存款通过投资于影子银行理财等形式， 将

原有的活期、 定期存款转换成了不完全受中央银行设

定货币乘数约束的影子银行规模。 适度的影子银行发

展， 可以形成对商业银行信贷业务的补充， 使得部分

亟需资金的需求方可以快速获得融资。 但是， 影子银

行规模的增长呈现指数型上升， 与实体经济的增长完

全背离， 资金需求增长与资金供给增长之间的矛盾，
使得影子银行增长的规模并没有投入实体经济的运转

中去。 其通过嵌套、 套利等模式， 在金融市场中形成

空转， 推升市场融资成本， 利用快速增长的影子规模

来兑现即将到期的影子银行产品。 影子银行的发展来

源于商业银行竞争， 其快速增长， 是积累系统性风险

的一个重要方式。 在影子银行发展的早期及中期， 经

济呈现繁荣景象， 高速的经济增长掩盖了潜在的风险

积累。 当社会整体杠杆率过高， 影子银行规模的增长

速度跟不上资产价格投机的增长速度， 风险可能将会

暴露。 同理， 金融去杠杆的过程应该符合市场发展的

客观规律， 避免引发风险。
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图 ４　 影子银行与社会融资体系

资料来源： 作者整理。

１􀆰 影子银行是扩大社会融资规模的重要手段。
影子银行通过发放高风险贷款， 提升了社会总的

融资规模。 在传统商业银行体系中， 很多高风险资产

无法取得融资机会， 但在货币宽松、 经济较快速增长

条件下， 这些资产违约的概率又较小。 商业银行便通

过将表内资金出表的形式， 使用影子银行对传统信贷

的替代， 扩大了可开展融资业务的范围， 满足了社会

生产中大多数融资需求。 之所以影子银行可以获取高

收益， 是因为监管套利的原因， 利用不同的监管政策

（跨市场、 跨国别等）， 使得资金在不同监管政策下游

走， 利用低成本资金对接高收益资产， 获取利润。 因

此， 通过影子银行的方式大大增加了社会融资规模总

量。 在一定规模范围内， 影子银行通过更加市场化的

手段， 提高了融资市场中资金供给方与需求方的效用，

提升了社会融资规模。 此外， 地方政府债务曾一直被

认为是一大潜在风险， 地方政府及国有企业通过建立投

融资平台或其他融资渠道， 开展影子银行融资 （Ｚｈｕ，
２０１８［１０］）， 突破了地方政府所能够背负的债务能力上限。
在一定时期内， 快速提升了地方社会融资规模， 加快了

地方基础设施的建设， 拉动区域经济的有效增长， 配合

“土地财政” 的发展， 推高了区域资产价格。 这部分影

子银行融资主体存在一定的系统性风险， 国家已经出台

相关措施抑制地方政府债务继续快速增长。
２􀆰 影子银行对货币政策和财政政策存在一定的

缓释效用。
影子银行作为依附于商业银行或是能够替代商业

银行的客观存在， 对货币政策和财政政策的有效传导

能够起到一定的缓释作用， 影响了货币政策与财政政

６４
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策函数的准确执行。 当货币政策宽松时， 释放出的流

动性被影子银行吸收， 一方面用来开展高风险融资，
另一方面开展监管套利活动， 两者都有可能造成资金

空转， 并没有将资金实际释放到实体经济中去。 当财

政政策宽松时， 企业厂商在开展经济活动的同时， 并

不会将利润投入到再生产中去， 而可能通过影子银行

开展投资、 借贷活动， 没有很好地扩大产出。 影子银

行对货币政策与财政政策的缓释作用， 使得中央银行

的货币政策和财政部的财政政策效用不能够完全得到

释放， 进而将金融风险积累在市场中， 降低了金融市

场的抗风险能力。
３􀆰 影子银行助推了社会整体杠杆率。
一是影子银行助推了资产价格的上涨， 影子银行

因其操作灵活、 多样等特点， 在资产价格上行的过程

中， 起到了市场助推器的作用。 无论是资本市场、 房

地产市场亦或是其他具有丰富金融属性的投资类产

品， 其价格在涨跌过程中， 影子银行都为其增加了杠

杆率， 促进了市场价格的剧烈波动。 二是影子银行增

加了资金空转， 因为金融机构内部资金定价的差异，
影子银行业务得以在金融机构各业务之间进行空转套

利， 通过层层嵌套， 规避监管检查， 进而整体抬高了

金融机构的资金成本， 扩张了金融机构资产负债表的

规模。 三是影子银行增加了期限结构风险。 商业银行

将承担更多的期限结构错配的挑战， 在货币宽松期，
通过影子银行层层嵌套， 增加市场期限结构的复杂程

度。 当货币政策从紧， 资产收益率上升时， 影子银行

复杂的期限结构流动性需求最后倒逼由商业银行来承

担。 过度的影子银行行为使得杠杆率增加， 将金融市

场承受流动性冲击的能力减弱， 影响了金融市场的稳

定， 增加了发生踩踏的可能性。 除此之外， 影子银行

在经济活动中的 “羊群效应” 行为， 对落实国家产

业方针政策存在一定的阻碍作用， 监管层面很难对影

子银行的流向与实际用途做出有效的监督与管理。 当

前， 国内总储蓄率持续下降， 是杠杆率持续上升的一

个明确信号①。 同期， 影子银行规模却不断快速上升。
４􀆰 影子银行与货币供应量之争。
国内外的学界研究中， 普遍认为影子银行通过影

响货币乘数来影响货币供应量， 从而影响货币政策

（何平等， ２０１８［１４］ ）。 主要论点为影子银行在吸收资

金过程中不存在准备金制度， 可以将吸收的资金全部

发放出去， 从而影响整个社会的货币乘数。 但是， 我

们也应该注意到， 广义的影子银行完全脱离于银行体

系， 确实存在这种吸收资金与发放贷款完全匹配的情

况。 不过， 凌驾于银行体系之外的影子银行本身并不

能够进行货币派生， 也就是说影子银行体系的货币终

究要回到商业银行体系中去， 无论是以托管存款的形

式还是协议存款， 其都要参与到存款准备金率的提

取， 从而派生货币。 狭义的影子银行是依附于银行体

系的表外投融资活动， 这部分资金全部存管在银行体

系之中， 是正常对货币进行派生的。 因此， 影子银行

的存在， 并不能够从根本上影响货币的派生， 其游离

于银行体系之外的资金终究要回到银行体系中去， 并

参与货币派生。 可能影响到货币派生的影子银行渠道

是现实中以现金开展民间借贷的影子银行业务， 这部

分业务中的资金并不会全部回流至银行体系中去， 从

而部分地影响了货币乘数， 使得货币乘数人为地降低。
因此， 影子银行不能从根本上完全改变货币供应量，
其又存在这样一种特殊形态能够对货币供应量产生影

响。 但是， 这并不意味着影子银行对货币政策的影响

就不存在， 货币供应量的稳定不代表其投向能够按照

既定的货币政策函数开展， 影子银行对货币供应量的

吸收作用客观存在。

三、 研究方法与数据选取

对于国内影子银行规模的计算， 学者们提出了很

多种方法， 这些方法在一定时期和历史背景下能够较

为准确地衡量当时的影子银行规模， 但是没有一种方

法是从依附于商业银行的影子银行产生的本质———规

避监管、 提高收益的角度来衡量。 商业银行通过金融

创新来规避监管政策， 达到提升收益、 降低成本的目

的， 依附影子银行的金融创新业务都存在时效性， 当

一家商业银行的创新业务在全国得到推广， 紧随其后

的其他商业银行都会效仿。 当市场规模达到一定程

度， 监管机构会对该项业务进行评估， 如果可能积累

系统性风险， 监管机构势必会对该业务采取监管约

束， 进而降低这种业务模式的存续规模； 商业银行根

据新的监管约束要求， 继续在符合政策要求的前提下

开展金融创新， 获取超额收益。 类似资本家通过技术

７４

① 依据 Ｗｉｎｄ 数据， 国内总储蓄率 ２０１０ 年为 ５１􀆰 ５５％， 为改革开放 ４０ 年来最高， 之后逐年降低， ２０１６ 年与 ２０１７ 年基本持平。 ２０１１ 年为 ５０􀆰 ４１％，
２０１２ 年为 ４９􀆰 ８９％， ２０１３ 年为 ４９􀆰 ６９％， ２０１４ 年为 ４９􀆰 ２７％， ２０１５ 年为 ４８􀆰 １８％， ２０１６ 年为 ４６􀆰 ３７％， ２０１７ 年为 ４６􀆰 ３８％， ２０１８ 年为 ４５􀆰 ６９％。
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进步获取超额收益， 等到市场整体技术进步将超额收

益摊平， 会有新的一波技术进步来继续获取超额收

益。 在计算影子银行规模的过程中， 祝继高等

（２０１６） ［１５］曾使用买入返售资产作为表征影子银行的

指标， 从影子银行体系资金融出方的视角， 分析了商

业银行从事影子银行业务的影响因素与经济后果。 显

然， 买入返售资产在一定时期内曾是影子银行发展的

一个重要手段， 但是随着监管政策的趋严， 买入返售

业务受到限制， 使用买入返售资产作为影子银行长期

的表征数据有失准确。 孙国锋和贾君怡 （２０１５） ［１１］曾

将影子银行规模和占比的演变划分为四个阶段， 每个

阶段都有其鲜明的特征， 在特定的历史背景下， 通过

不同的金融创新和需求来发展影子银行， 但是文章并

未给出计算依附于商业银行的影子银行规模的方法。
在商业银行开展金融创新的过程中， 影子银行在会计

科目中的表现形式也将会发生很大的变化， 因此仅选

取一个时期的影子银行主要指标无法准确衡量长期的

影子银行规模。 本文选取存放同业及其他金融机构款

项、 理财余额、 买入返售、 衍生金融资产加总之和来

衡量影子银行规模。 该方法下商业银行因为个体差异

而进行金融创新的早晚不会对结果形成系统误差， 能

够较为准确地表征一家商业银行的影子银行规模水

平。 因影子银行规模较大， 影子银行规模指标最终以

万亿元为单位， 作为被解释变量。
文章选取勒纳指数、 郝氏指数、 市场集中度与 Ｈ

统计量来作为商业银行竞争度的表征指标。 对于这些

指标的选取， 目前是学界公认的能够量化银行竞争程

度的指标。 一是郝氏指数 （ＨＨＩ）， 其是市场竞争各主

体所占行业总规模百分比的平方和， 可以用来衡量市场

竞争 强 度。 Ｃｒａｉｇ 和 Ｄｉｎｇｅｒ （ ２０１３）［２４］、 朱 晶 晶 等

（２０１５）［２５］、 张 健 华 等 （ ２０１６）［２６］、 方 芳 和 蔡 卫 星

（２０１６）［２７］都使用郝氏指数表征过商业银行的行业竞争情

况。 二是勒纳指数 （Ｌｅｒｎｅｒ）， 其表征价格与边际成本的

偏离率， Ｂｅｃｋ 等 （２０１３）［１］、 马君潞等 （２０１３）［２８］、 彭

建刚等 （２０１６）［２９］、 刘莉亚等 （２０１７）［３０］、 郭晔和赵静

（２０１７）［３］都运用勒纳指数来表征单个商业银行的市场竞

争能力。 三是 Ｈ 统计量， 表征银行收益对所有投入要素

价格变化弹性的加总 （余东华和马路萌， ２０１２［３１］ ），

Ｂｉｋｋｅｒ 和 Ｈａａｆ （２００２）［３２］、 Ｗｅｉｌｌ （２０１３）［３３］、 黄隽和汤

珂 （２００８） ［３４］、 董楠等 （２０１７） ［３５］对该方法有细致的

介绍和应用。 四是市场集中度指标， 即该行业中市场

前若干家最大的企业所占市场份额的总和。 Ｂｅｃｋ 等

（２００６ ） ［３６］、 Ｋｈａｎ 等 （ ２０１６ ） ［３７］、 谭 之 博 和 赵 岳

（２０１３） ［３８］均用该方法计量过商业银行的市场集中度，
并得出了相关结论。 本文对指标的计算公式及方法不

再赘述， 可参考相应文献。
商业银行规模指标。 本文选取商业银行资产规模

的对数为规模指标， 用来研究商业银行规模对影子银

行的影响。 商业银行的规模越大， 其综合竞争能力越

强， 所需要通过表外业务开展高风险贷款的意愿越小，
因此预期商业银行规模指标与影子银行规模呈反比。

商业银行存贷比指标。 商业存贷比是指一家商业

银行贷款总额与存款总额的比值。 同质化竞争的情况

下， 一家商业银行的存贷比指标越低， 其产生表外融

资的可能性越高， 将部分信贷资源移出表内， 进而开

展高风险贷款， 获取高额收益。
宏观经济指标。 该指标包括 ＧＤＰ、 货币供应量、

社会融资规模与物价指数。 用来分析商业银行竞争对

影子银行、 宏观经济的冲击， 同时， 探究影子银行对

货币政策的冲击。
非利息收入指标。 该指标是取商业银行非利息收

入与资产规模的比值。 一家商业银行的非利息收入指

标越高， 表外融资业务的规模就可能越高。 因为影子

银行的收入计入非利息收入， 而不是利息收入。 影子

银行规模越高， 预期其表现形式就是非利息收入指标

越高。 在对标西方商业银行经营管理的过程中， 非利

息收入占比作为一个重要指标用来衡量商业银行通过

服务手续费盈利的能力， 客观上反映一家商业银行的

持续盈利水平， 国内商业银行提升非利息收入占比的

重要手段就是开展影子银行业务。
资本充足率指标。 资本充足率是银行的资本总额

与风险加权资产的比值。 开展影子银行业务的一个重

要目的就是规避监管政策， 减少或不进行风险资产的

计提。 因此， 预期资本充足率与影子银行规模呈

正比。
实证变量指标及表征详见表 １。

表 １ 实证变量指标及表征

指标名称 字符代表 指标含义 数据来源

影子银行规模 Ｓｈａｄｏｗ Ｂａｎｋｉｎｇ
影子银行规模 （存放同业及其他金融机构款项、
理财余额、 买入返售、 衍生金融资产加总）

Ｗｉｎｄ 年报数据

８４
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续前表

指标名称 字符代表 指标含义 数据来源

竞争度
Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ （Ｌｅｒｎｅｒ、 ＨＨＩ、 ＣＲ５、
Ｈ⁃ｓｔａｔｉｃ） 商业银行的竞争度

Ｗｉｎｄ 宏观数据、 年报数据， 银保
监会网站数据， 经计算得出

商业银行规模 Ｂａｎｋ Ｓｉｚｅ 对资产规模取对数 Ｗｉｎｄ 年报数据

存贷比 Ｌｏａｎ⁃ｔｏ⁃Ｄｅｐｏｓｉｔ Ｒａｔｉｏ 存贷比指标 Ｗｉｎｄ 年报数据

资本充足率 Ｃａｐｉｔａｌ Ａｄｅｑｕａｃｙ Ｒａｔｉｏ 资本充足率 Ｗｉｎｄ 年报数据

ＧＤＰ ＧＤＰ Ｐｅｒ Ｃａｐｉｔａｌ 调整后的 ＧＤＰ Ｗｉｎｄ 宏观数据

物价指数 ＣＰＩ 物价指数 Ｗｉｎｄ 宏观数据

非利息收入 Ｎｏｎ Ｉｎｔｅｒｅｓｔ Ｉｎｃｏｍｅ 非利息收入 ／ 资产规模
Ｗｉｎｄ 年报数据， 央行、 银监会统
计数据

银行净息差 Ｂａｎｋ Ｎｅｔ Ｉｎｔｅｒｅｓｔ 利息净收入 ／ 生息资产 Ｗｉｎｄ 年报数据

货币供应量 Ｍ２ Ｍ２ Ｗｉｎｄ 年报数据

社会融资规模 Ｓｏｃｉａｌ Ｆｉｎａｎｃｉｎｇ 社会融资规模总量 Ｗｉｎｄ 宏观数据

工具变量 Ｔｏｏｌ 国有银行为 １， 非国有银行为 ０ Ｗｉｎｄ 年报数据

　 　 资料来源： 作者整理。

本文选取截至 ２０１７ 年年底在上海证券交易所和

深圳证券交易所上市的 ２６ 家上市商业银行作为样本，
相关数据时间跨度选取 ２００７—２０１７ 年①， 经过豪斯

曼检验， 应建立固定效应面板数据模型。 其中， 国有

商业银行 ５ 家， 股份制商业银行 ８ 家， 城市商业银行

１３ 家。 上市商业银行是资本市场对其经营、 社会认

可度的一个选择， 中国上市的 ２６ 家商业银行资产规

模占全国商业银行资产规模的 ８７􀆰 ７０％②， 能够完整

地代表中国商业银行的基本情况。 随着商业银行市场

化的发展， 商业银行的划分标准也逐步发生着微妙的

变化， 但从创造利润上来看， 部分股份制商业银行已

经超越了大型商业银行， 部分城市商业银行资产规模

也已经迈入了股份制商业银行的规模之列。 因此， 本

文实证研究过程中不再区分商业银行的类别， 其国有

属性等指标对影子银行的解释影响在市场化竞争以及

不断完善的公司治理中逐步弱化。

表 ２ 商业银行及其上市分类

上市交易所 上海证券交易所 深圳证券交易所

国有商业银行　 　 工商银行、 农业银行、 中国银行、 建设银行、 交通银行

股份制商业银行　 民生银行、 浦发银行、 华夏银行、 招商银行、 兴业银行、 光大银行、 中信银行 平安银行

城市商业银行　 　
北京银行、 南京银行、 无锡银行、 江苏银行、 杭州银行、 常熟银行、 上海银行、 成

都银行、 贵阳银行、 吴江银行
宁波银行、 江阴银行、 张家港行

　 　 资料来源： 作者整理。

文章首先建立固定效应面板数据回归模型， 对影

子银行规模与勒纳指数之间的关系进行回归分析， 验

证理论分析中广义上商业银行竞争与影子银行规模之

间的关系。

Ｓｈａｄｏｗ ｉｔ ＝αＬｅｒｎｅｒｉｔ＋ｃ

之后， 为了进一步研究影子银行规模的影响因

素， 文章依次引入存贷比、 资本充足率、 非利息收

入、 银行规模以及货币供应量等指标， 进一步探讨商

业银行派生出的影子银行受银行经营状况及宏观经济

指标的影响。

９４

①

②

因从 ２００７ 年 １ 月 １ 日起， 上市公司开始采用新的会计准则， 所以本文选取的数据时间跨度从 ２００７ 年开始， 之前大部分商业银行正在进行股

份制改造， 尚未上市， 且因为前后数据口径差异较大， 不再使用。 同时， 选取上市商业银行数据而非全部商业银行数据， 因上市商业银行数

据经过外部审计， 详实可靠， 能够发现一般性规律， 其他未上市商业银行自行上报数据存在统计偏差及口径差异， 故本文未选取其作为实证

分析样本。
根据 ２０１７ 年上市商业银行年报， 计算得出上市商业银行总资产规模， 与银保监会公布的年末全行业资产规模比值计算得出。
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Ｓｈａｄｏｗ ｉｔ ＝αＬｅｒｎｅｒｉｔ＋βＬｄｒ＋χＣａｒ＋θＮｉｉ＋δＳｉｚｅ＋φＭ２＋ｃ

为了进一步验证商业银行竞争对影子银行规模的

冲击情况， 本文引入基于 ＶＡＲ 模型的脉冲响应冲击

模型。 文章使用该方法分析银行业竞争对影子银行规

模的影响周期， 并进而深入研究影子银行对货币政策

的冲击情况， 分析银行业竞争对社会融资规模的影

响。 本文设定包含银行竞争度、 影子银行规模、 货币

供应量、 社会融资规模等指标的 ＶＡＲ 模型， Ｐ 代表

变量指标， 公式如下：

Ｙｔ ＝Ａ１Ｙｔ－１＋……＋ＡｎＹｔ－ｎ＋εｔ；Ｙｔ ＝
Ｐ１

…
Ｐｎ

é

ë

ê
ê
ê
ê

ù

û

ú
ú
ú
ú

（１１）

对于脉冲响应冲击方法的使用， 国内已有学者使

用该方法研究货币政策的稳定性。 在研究货币政策冲

击效应的现有文献中， 中国货币政策的变量选取一般

选用货币供应量指标 （ Ｓｕｎ 等， ２０１０［３９］； Ｆａｎ 等，
２０１１［４０］）。 在货币政策工具的冲击研究方面， 陈浪南

和田磊 （２０１４） ［４１］在 ＳＶＡＲ 框架下考察了几种主要的

货币政策工具的实施对产出和价格的冲击情况， 厘清

了混合使用货币工具的条件下各个货币政策工具对产

出和价格产生的分别影响。 在外部政策冲击研究方

面， 金春雨和张龙 （２０１７） ［４２］ 在研究了中国产出、 通

货膨胀及就业对美联储货币政策典型时期冲击的脉冲

效应之后， 得出外部同向货币政策一般会对中国经济

产生反向影响的结论。 在预期管理影响冲击研究方面，
郭豫媚等 （２０１６） ［４３］采用预期误差冲击和价格加成冲

击的脉冲响应， 研究了货币政策失效后预期管理的重

要性， 认为预期管理能够降低经济中的波动幅度。 本

文首次采用该方法来系统地研究商业银行派生的影子

银行规模受各要素的冲击影响， 同时验证理论分析部

分市场实际利率与影子银行规模变动的理论推导。

四、 实证结果及分析

实证结果 （见表 ３） 证实了我们的理论分析， 银

行竞争会增加影子银行规模。 在中国的商业银行发展

历程中， 利率在很长一段时期内都是受管制的， 这就

使得存贷款利差可以天然存在， 商业银行之间没有开

展业务竞争的激励与需求。 随着利率市场化的推进，
存贷款息差收窄， 商业银行不得不通过提升竞争来获

取更多的利润， 在原有的贷款规模有限的前提下， 以影

子银行的形式开展高风险贷款， 以提升市场竞争力。 尤

其是存在监管指标压力的时期， 例如考核存贷比指标，
银行不得不通过表外业务寻求突破传统业务的限制。

一方面， 银行规模与影子银行规模呈现负相关关

系。 银行规模越大， 其具有的市场势力越强， 垄断市

场的能力与溢价能力也就越高， 开展高风险贷款的意

愿降低， 因此银行规模与影子银行业务规模呈现负相

关关系。 另一方面， 银行规模越大， 其受到的各方面

监管以及自身的自律性也就越强， 较低的资金成本可

以保障存贷利差， 无需开展监管套利博取高额收益。
货币供应量增加影子银行规模， 这与我们的理论推导

与分析相吻合。 宽松的货币供应量会降低市场的实际

利率， 使得银行业金融机构的可贷资金增多， 在相应

地满足表内资产使用之外， 表外资产规模将会迅速增

加， 以满足银行流动性无需过度宽松的管理约束。 资

本充足率指标对于影子银行规模的影响并不显著， 源

于监管合规要求之下， 各家商业银行的资本充足率指

标并不敏感。 非利息收入占比越高， 影子银行规模越

大。 在国内商业银行向西方商业银行学习利润构成的

过程中， 不断追求自身非利息收入占比， 西方商业银

行经过数百年的发展， 已经实现由融资业务为主向金

融服务转型， 国内商业银行想要短期内提高非利息收

入的占比， 只能通过资产出表获取投资收益的形式来

表现， 这也就印证了非利息收入占比与影子银行规模

呈现正相关关系。 存贷比是用当期期末贷款规模与存

款规模的比值来计算的， 当存贷比的比例较高时， 说

明一家机构对资产出表的行为相对来说较少， 相应的

表外影子银行的规模也就越低。 总的来看， 商业银行

开展的影子银行规模的影响因素基本符合理论预期。

表 ３ 固定效应面板数据实证结果

模型
Ｓｈａｄｏｗ Ｂａｎｋｉｎｇ

Ｍｏｄｅｌ （１） Ｍｏｄｅｌ （２） Ｍｏｄｅｌ （３） Ｍｏｄｅｌ （４） Ｍｏｄｅｌ （５） Ｍｏｄｅｌ （６）

Ｌｅｒｎｅｒ
－０􀆰 ７６９ １∗∗∗

（－４􀆰 ４３）
－０􀆰 ５７２ ５∗∗∗

（－２􀆰 ７６）
－１􀆰 ５６５ ３∗∗∗

（－３􀆰 ９７）
－１􀆰 ７５４ ４∗∗∗

（－４􀆰 ５２）
－１􀆰 ７５１ ９∗∗∗

（－４􀆰 ８７）
－１􀆰 ３０２ １∗∗∗

（－３􀆰 ７７）

Ｌｏａｎ⁃ｔｏ⁃Ｄｅｐｏｓｉｔ Ｒａｔｉｏ ０􀆰 ０１０ ５∗

（１􀆰 ７１）
－０􀆰 ００７ ８
（－０􀆰 ８４）

－０􀆰 ０１３ ６
（－１􀆰 ４７）

－０􀆰 ０３１ ７∗∗∗

（－３􀆰 ３７）
－０􀆰 ０１６ ５∗

（－１􀆰 ８４）

０５
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续前表

模型
Ｓｈａｄｏｗ Ｂａｎｋｉｎｇ

Ｍｏｄｅｌ （１） Ｍｏｄｅｌ （２） Ｍｏｄｅｌ （３） Ｍｏｄｅｌ （４） Ｍｏｄｅｌ （５） Ｍｏｄｅｌ （６）

Ｃａｐｉｔａｌ Ａｄｅｑｕａｃｙ Ｒａｔｉｏ ０􀆰 ０２２ ５
（１􀆰 ４７）

０􀆰 ０１９ ９
（１􀆰 ３４）

－０􀆰 ００４ ８
（－０􀆰 ３３）

０􀆰 ０１２ ４
（０􀆰 ８４）

Ｎｏｎ Ｉｎｔｅｒｅｓｔ Ｉｎｃｏｍｅ ４４􀆰 ０１４ ３∗∗∗

（３􀆰 ０２）
１８􀆰 ７９２ ０
（１􀆰 ３０）

２３􀆰 ３２９ ８
（１􀆰 ６０）

Ｂａｎｋ Ｓｉｚｅ －１􀆰 ２７３ ３∗∗∗

（－４􀆰 ７４）
－０􀆰 ６５８ ８∗∗∗

（－３􀆰 ６０）

Ｍ２ ０􀆰 ０２３ ８∗∗∗

（８􀆰 ６６）

Ｃ ０􀆰 ９１８ ３∗∗∗

（１１􀆰 ６４）
０􀆰 １１５ ７
（０􀆰 ２４）

１􀆰 ５８６ ８∗∗

（１􀆰 ９８）
２􀆰 ０１５ １∗∗

（２􀆰 ５５）
１５􀆰 ９７４ ０∗∗∗

（５􀆰 ２６）
６􀆰 ４５０ ７∗∗∗

（３􀆰 ５３）
Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ７７􀆰 ２６％ ７７􀆰 ５６％ ８５􀆰 ２６％ ８６􀆰 ２２％ ８８􀆰 ２５％ ８５􀆰 ８５％

Ｎ ２５６ ２５６ １６９ １６９ １６９ １６９

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示估计值在 １０％、 ５％、 １％水平上的显著， 括号内为标准差。 表 ４ 同。
资料来源： 作者利用 Ｅｖｉｅｗｓ 计算。

　 　 为了确保模型的稳健性， 我们采取分步增加变量

的方式来排除模型的内生性问题。 实证结果 （见表

４） 初步表明， 主要变量的解释关系是稳健可靠的。
为了进一步平滑因为经济增长对影子银行造成的影

响， 我们对影子银行规模与货币供应量规模继续做平

整处理， 相关结果仍然支持我们的结论。 此外， 我们

引入工具变量来检验， 区分商业银行为大型商业银行

与其他商业银行， 实证结果经检验仍然成立。 同时，
为了检验商业银行竞争指标的表征准确度， 我们选取

郝氏指数、 Ｈ 统计量和市场集中度情况重复检验， 检

验结果仍然支持商业银行竞争增加影子银行规模的

结论。

表 ４ 固定效应面板数据稳健性检验实证结果

模型
Ｓｈａｄｏｗ Ｂａｎｋｉｎｇ （处理后）

Ｍｏｄｅｌ （１） Ｍｏｄｅｌ （２） Ｍｏｄｅｌ （３） Ｍｏｄｅｌ （４） Ｍｏｄｅｌ （５） Ｍｏｄｅｌ （６）

Ｌｅｒｎｅｒ
－０􀆰 ４７８ ９∗∗∗

（－５􀆰 ３８）
－０􀆰 ２４５ ８
（－１􀆰 ２５）

－０􀆰 ５４５ ３∗∗∗

（－３􀆰 ５６）

ＨＨＩｌ
－９􀆰 ４７９ ５∗∗∗

（－９􀆰 １２）

Ｌｅｒｎｅｒ×Ｔｏｏｌ ０􀆰 ５８９ ６∗∗∗

（９􀆰 ７６）
－０􀆰 ７５４ ０∗∗

（－２􀆰 ３７）

ＣＲ５
－２􀆰 ３８０ ６∗∗∗

（－１２􀆰 ９３）

Ｈ 统计量

Ｌｏａｎ⁃ｔｏ⁃Ｄｅｐｏｓｉｔ Ｒａｔｉｏ
－０􀆰 ００６ １
（－１􀆰 ４３）

－０􀆰 ００８ ４∗∗

（－１􀆰 ９９）

Ｃａｐｉｔａｌ Ａｄｅｑｕａｃｙ Ｒａｔｉｏ
０􀆰 ００８ ０
（１􀆰 ２１）

０􀆰 ００７ ０
（１􀆰 ０５）

Ｎｏｎ Ｉｎｔｅｒｅｓｔ Ｉｎｃｏｍｅ
９􀆰 １６１ ２
（１􀆰 ４０）

１０􀆰 ５８６ ３
（１􀆰 ６０）

Ｂａｎｋ Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ２９５ ９∗∗

（－２􀆰 ５４）
－０􀆰 ３８８ ２∗∗∗

（－３􀆰 ４７）

Ｍ２ （处理后） ３􀆰 ４０９ ５∗∗∗

（４􀆰 ８８）
４􀆰 １９９ ５∗∗∗

（６􀆰 ７３）

Ｃ ０􀆰 ４９５ ５∗∗∗

（１２􀆰 １２）
０􀆰 ７４５ ８∗∗∗

（１３􀆰 ７２）
０􀆰 １１０ ７∗∗∗

（５􀆰 ７３）
１􀆰 ３８３ ９∗∗∗

（１５􀆰 ８３）
２􀆰 ０２１ ２∗∗

（２􀆰 ０７）
２􀆰 ６９４ ３
（２􀆰 ８４）

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ６２􀆰 ４７％ ６９􀆰 ９３％ ７０􀆰 ９７％ ７５􀆰 ８８％ ８５􀆰 ９３％ ８５􀆰 ３６％

Ｎ ２５６ ２８４ ２８４ ２８４ ∗１６９ １６９

１５
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　 　 综上， 我们认为实证结果得到的结论是银行竞争

推升了影子银行的规模。 为了进一步研究银行竞争对

影子银行规模的影响周期及反应时滞， 分析宏观经济

指标与银行竞争指标对货币政策传导的影响， 探究银

行竞争对货币政策效用时滞的作用， 通过建立 ＶＡＲ
模型， 构建脉冲效应冲击函数， 实证结果如下。

从脉冲响应冲击来看 （见图 ５）， 银行竞争对影

子银行规模的冲击较为明显， 冲击效应以第 ３ 期到第

４ 期为峰值， 随后冲击效应有所回落， 直至第 ７ 期以

后， 有明显回落。 由此可见， 银行业竞争对影子银行

规模的增长影响迅速且时间较久。 宏观经济指标

（ＧＤＰ 及 Ｍ２） 对影子银行增长的冲击则表现出了一

定的不确定性， 前 ３ 期以负向影响为主， 第 ３ 期至第

５ 期以正向影响为主， 最后再呈现负向影响。 通胀指

标对于影子银行规模的冲击相较于其他几类冲击而

言， 在第 ２ 期就已经达到了峰值， 冲击的时效性也较

强， 总的来看， 负向影响与正向影响交叉出现， 但正

向影响时期明显多于负向影响时期。 经济增长与货币

投放量的增加对影子银行规模的冲击具有明显的正向

周期性冲击。
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图 ５　 银行竞争及宏观指标对影子银行规模的脉冲响应

　 资料来源： 作者绘制。

银行竞争影响社会融资规模。 商业银行竞争对社

会融资规模的冲击具有一致趋同性 （见图 ６）， 银行

竞争冲击在第 ２ 期就达到峰值， 且多个竞争指标都一

致地显示正向的银行竞争将会使得社会融资规模增

加， 这个冲击的效果具有明显的周期性， 在第 ２ 期达

到峰值之后， 其作用效果明显降低， 甚至在第 ４ 期出

现负向效用。 随后， 冲击正向效用继续提升， 在第 ６
期达到峰值， 随后回落， 这样第 ２ 周期完成。 第 ３ 周

期的峰值则在第 ９ 期实现， 每次的冲击效用峰值都比

前一次周期要低。 经济增长对社会融资规模的冲击在

第 ２ 期达到峰值之后， 保持一个较长的冲击效用。 通

货膨胀对于社会融资规模的冲击在第 ３ 期达到峰值之

后逐步回落， 在第 ５ 期之后的影响不再明显。 影子银

行规模对社会融资规模的冲击与银行竞争冲击类似，

在第 ２ 期达到峰值， 随后回落至第 ４ 期的谷底， 第 ２
轮冲击峰值较第 １ 轮有所回落， 随后第 ３ 轮冲击继续

回落， 正向冲击效应也验证了我们的理论分析结果。
银行是货币政策的传导器， 对货币政策效用函数起

着传导作用。 影子银行业务的发展， 在一定程度上影响

了货币政策效用函数， 使得产出端偏离原有函数的目

标， 提高了宏观调控的难度， 对货币政策调控目标形成

重要挑战 （李波和伍戈， ２０１１［１９］）。 随着影子银行规模

的增大， 其对货币政策的放大效用将会愈加明显， 呈现

出明显的逆周期特征， 在对传统间接融资体系形成有益

补充的同时， 也削弱了货币政策的有效性， 这在央行的

加息周期中表现得尤为明显 （裘翔和周强龙， ２０１４［２０］）。
这与我们的理论推导相一致， 货币政策的刺激， 在推动

实体经济增长的同时， 也推升了影子银行的规模。 当实
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际利率下降到一定程度就不再下降， 货币政策的正向冲

击将全部回流到影子银行规模中去， 社会发展呈现出整

体杠杆率上升的特点， 表现出经济金融化特征， 房地

产、 大宗商品等具有使用价值的商品金融化趋势明显。

Response of Social Financing to HHIa Response of Social Financing to CPI
Response of Social Financing to 
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Response of Social Financing to GDP Response of Social Financing to CR5 Response of Social Financing to Hstatic
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图 ６　 银行竞争及宏观指标对社会融资规模的脉冲响应

　 资料来源： 作者绘制。

图 ７ 是实际利率对影子银行及社会融资规模的脉

冲响应。 实际利率的提升， 将会对影子银行规模产生

负向的冲击， 且冲击具有周期性递减特点。 首次在第

３ 期达到最大影响， 其次在第 ６ 期， 再次在第 ９ 期，
基本呈现 ３ 年一个周期的特性。 这也对我们的理论推

导形成了实证佐证， 信贷成本越低， 商业银行开展影

子银行业务的效用倾向就越大。 实际利率对社会融资

规模的冲击同样呈现负向冲击， 但与影子银行规模冲

击反馈不同的是， 其不具备明显的周期性， 在第 ３ 期

达到峰值之后， 逐步回落， 直至冲击影响完全消除。

实际利率的上升， 会加重企业的融资成本， 从而降低

金融活动， 因此在选择对经济宏观调控的过程中， 尤

其是遇到经济景气下降的周期内， 要谨慎使用增加实

际利率的调控手段。 增加实际利率， 将可能降低影子

银行规模， 但社会融资规模也会降低， 货币政策成本

极为高昂。 实际利率下降到一定水平， 影子银行效用

大幅攀升， 银行倾向于叙做影子银行业务， 实际利率

不再降低， 对实体经济刺激的正向反馈消失， 这一实

证结论与理论推导部分完全吻合。
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图 ７　 实际利率对影子银行及社会融资规模的脉冲响应

资料来源： 作者绘制。

　 　 图 ８ 是银行竞争及宏观指标对货币供应量的脉冲

响应。 银行竞争对货币政策的冲击不具备周期性。 商

业银行竞争对货币供应量的影响不具备可观察的周期

性， 且冲击影响较为持久， 影响范围较为有限。 影子
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银行对于货币供应量的影响周期性则很明确， 在第 ２
至第 ３ 期到达峰值， 随后回落至第 ５ 期的谷底。 第 ２
周期在第 ７ 期达到峰值， 于第 ９ 期回落至谷底， 呈现

双峰的特点。 通货膨胀对于货币供应量呈现负向冲击，
冲击的影响表现出一定的周期性， 分别在第 ２ 期、 ６ 期

和 ９ 期到达冲击的峰值。 这也与现实中的经济周期与周

期递减的特性相吻合， 当多期影响叠加， 在经济的表现

中则相互抵消或增强， 从而使得规律性变得模糊。
与此同时， 我们也不得不认识到， 影子银行业务

的发展对货币政策传导的缓释作用， 使得货币政策的

有效性正在逐步丧失。 过去 １０ 年间， 货币政策对经

济增长的促进作用越来越小， 影响时滞越来越久， 货

币政策正陷入一种新的 “状态”， 即无论货币政策如

何刺激， 实际利率已经无明显下降， 对经济增长的促

进作用也失灵， 进入 “流动性陷阱”。 同时， 我们也

应该清晰地认识到， 货币政策不能解决经济增长的全

部问题， 其只能作为调控的一种手段， 社会发展到一

定阶段之后， 制约经济增长的因素会有很多， 无论是

人口、 土地、 资源抑或是制度， 都需要外部手段来

“松” 约束， 促增长。

银行业的过度竞争， 是对金融生态的一种破坏，
也是对金融资源的非理性配置。 过度竞争将会出现

“银行跟在没有融资需求的大型企业后面想放贷， 有

实际融资需求的小微企业却跟在银行后面想贷款”
的现象。 同时， 银行业过度竞争亦是行业整体利润下

降的根本原因， 随着利润率的降低， 一些小型城市商

业银行将面临市场出清的压力。 在金融一体化的今

天， 金融机构之间紧密联结， 任何一家商业银行被

市场淘汰都有可能引发 “连环违约”， 爆发系统性

金融风险。 但是， 从另外一个方面来说， 没有竞争

的银行业会出现效率、 服务低下， 不良贷款率高企

的恶果。 银行业的生态需要去维护， 过度竞争与过

度非市场化都会带来相应的问题。 对于过度竞争与

过度非市场化的均衡点问题， 本文认为应以银行业

利润率回落至经济增速以下为标准。 当经济增长速

度开始回落时， 银行业资产规模增速必然下降， 但

下降幅度如果较快， 则说明其因过度竞争而遭受了

竞争损失。 使银行内部考核约束利润增速与经济增

长速度保持大致同步， 能够避免金融创新等业务带

来的系统性金融风险。
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图 ８　 银行竞争及宏观指标对货币供应量的脉冲响应

资料来源： 作者绘制。

五、 结论与启示

本文研究商业银行竞争、 影子银行与社会融资规

模之间的关系， 厘清流动性陷阱形成的原因。 文章介

绍了当前商业银行竞争、 社会融资规模以及影子银行

规模的变动情况， 以及现实过程中货币政策刺激的有

效性呈现周期性递减， 金融去杠杆活动对社会融资规

模增量的影响呈现断崖式下跌。 通过理论分析推导了
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信贷成本与影子银行之间的联系， 分析了银行竞争与

影子银行之间影响的传导机制， 以及影子银行对货币

政策有效性影响的渠道与机理。 随后， 通过实证分析

验证了相关的理论推导与分析。
基于理论推导、 分析与实证检验， 本文得出如下

结论： 第一， 商业银行竞争推升影子银行规模， 金融

监管加强、 经济增速换挡、 金融市场化改革深入、 产

品同质化趋势明显是过去 １０ 年银行业竞争度提升的

主要原因。 各家商业银行为了提升自身竞争能力而不

断催生创新， 影子银行是金融创新大背景下潜在的金

融风险。 《关于规范金融机构资产管理业务的指导意

见》① 的推出， 可以有效遏制银行派生的影子银行规

模的进一步上升， 防范蕴含的系统性金融风险提升。
但我们不得不承认， 温和的影子银行有利于弥补金融

机构融资业务的空白， 提高资金使用效率， 降低民间

资金成本。 因此， 将影子银行规模控制在一定的总量

范围内， 有利于达到动态市场均衡。 第二， 在货币政

策传导过程中， 影子银行增加了货币政策传导的时滞，
对产业政策的导向造成扭曲， 印证了李波和伍戈

（２０１１） ［１９］的结论， 其对货币政策工具效力造成直接

冲击。 一方面， 由于影子银行不受传统金融监管， 对

社会融资规模的冲击具有周期性递减的特点。 影子银

行负债在现实生活中可以投资的范围广泛， 嵌套层级

众多， 对货币政策的传导产出函数构成了重要的挑

战。 另一方面， 影子银行资产的范围主要集中于金融

化较强的领域， 对国家的产业政策等造成扭曲， 大量

的信贷资产通过影子银行的通道直接或间接地投向了

地产等领域， 增加了特定领域的杠杆规模， 不利于宏

观调控的有效传导。 这使得金融领域 （及金融化严

重的实体产业） 成为吸收货币的 “毒瘤”， 增发的货

币无法继续促使实际利率下降， 也无法促使经济增

长， 使得经济进入实际由 “影子银行驱动的流动性

陷阱”。 第三， 影子银行等外部金融约束使得货币政

策的传导出现周期递减特点， 同时， 当下货币政策传

导机制使得仅仅依靠货币政策来解决经济问题具有一

定的难度。 货币政策宽松时， 信贷资金向特定领域流

动； 货币政策趋紧时， 实体经济领域杠杆被收缩， 影

响经济增长。 在相关金融约束的前提下货币政策对于

调控经济增长就会显得很难奏效， 或是宽松的 “副
作用” 大于实现经济增长的目的。

基于以上结论， 本文给出相关政策启示， 以期提升

货币政策有效性， 解决银行过度竞争所带来的问题。 第

一， 影子银行增量规模需要得到有效的抑制。 为了防止

经济进入流动性陷阱， 抑制影子银行的增量规模是有效

提升货币政策有效性的手段， 金融去杠杆的过程应该以

去增量为主， 从高速增长逐步转为低速增长， 进而转为

不增长， 存量规模需要经过一段时间的自然萎缩， 最后

达到去杠杆的目的。 逐步增加金融约束及限制金融化严

重的实体产业杠杆增加， 使得原有的 “吸金” 产业能够

逐渐萎缩， 最终再次达到均衡状态。 第二， 银行差异化

经营来弱化竞争成本。 影子银行规模快速上升的重要原

因是商业银行之间同质化竞争的加剧， 原本发放商业银

行牌照时的各家特色银行， 在市场竞争之下纷纷发展同

质化产品， 进而加剧竞争。 引导各家商业银行修正自身

的经营目标函数， 进行差异化竞争， 每家商业银行发展

具备自身特色的业务， 降低信贷成本， 保持行业利润的

稳定， 防止银行业过度出清引发系统性风险。 第三， 寻

求将影子银行业务从商业银行中剥离。 商业银行在全球

市场化发展超过百年， “大而不倒” 的预期， 使得个人

投资者相信商业银行的资产兑付能力， 商业银行经营者

敢于开展高风险业务。 将存量影子银行业务逐步从商业

银行中剥离， 允许其发生破产等行为， 可以有效抑制个

人投资者参与影子银行资产投资， 同时有效抑制商业银

行经营者从事表外高风险业务的需求。
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一、 引言

２０１６ 年 ６ 月 ２ 日， 诺华集团作为跨国医药巨头

在上海投资建设了一个研发中心， 上海研发中心是其

继美国麻省、 瑞士巴塞尔之后的第三个研发中心， 也

是三个研发中心中规模最大的一个。① 据统计， 截至

２０１６ 年 ６ 月底， 上海外资研发机构累计已经突破 ４００
家。 落户上海的外资研发中心中， 有 ３０ 余家为全球

研发中心， １０ 余家为亚太区研发中心。 例如， 通用

电气 （ＧＥ） 上海研发中心、 诺华上海研发中心、 联

合利华中国研究院等， 均为集团在全球布局的最高层

级研发机构。② 除上海外， 中国其他地区的跨国企业

研发机构数量也在逐年攀升。 中国现在是世界上第二

大研发投资国， 仅次于美国 （ＯＥＣＤ， ２０１１［１］ ）。 普

华永道针对全球 １ ０００ 家企业进行了 “全球创新

１ ０００强 （２００７—２０１５） ” 的专题调研， 结果显示，
在 ２００７ 年到 ２０１５ 年间， 这 １ ０００ 强企业中的外资企

业在中国的科研投入增长率是 ７９％， 但在美国只

有 ３４％。
跨国公司作为世界经济最活跃的因子， 其研发中

心的全球布局是其全球经营和战略布局的重要方面，
而越来越多的跨国企业在中国设立研发中心， 更是中

国经济和科技实力、 市场发展等因素综合作用的结

果。 跨国研发中心利用东道国的人力物力等资源进行

研究与开发， 得到的具有高额市场价值的研发成果往

往是企业丰厚回报的源泉。 而一旦涉及相关利润的分

配则跨国公司也往往会进一步利用其全球布局， 比如

将专利等无形资产的法律权属放在低税率地区甚至国

际避税地， 从而汇集全球利润， 不仅导致东道国的研

发价值创造得不到应有利润分配， 母国对收取的特许

权使用费也征不到相应的税收。 据 《华尔街日报》
报道， 微软作为一家收入四分之三都是许可费的公

司， 正是由于其在爱尔兰设立的分支机构持有其全球

创造的知识产权， 从而汇集了大部分的全球利润。
在国际税收领域， 跨国公司利用其全球研发活

动布局减少其税负的做法往往涉及无形资产的转让

定价问题。 近年来， 各国纷纷意识到自己国家的税

基受到严重侵蚀， 为了应对税基侵蚀和利润转移

（简称 ＢＥＰＳ） 问题给国际税收秩序和各国财政带来

的挑战， 二十国集团 （Ｇ２０） 委托经济合作与发展

组织 （ＯＥＣＤ） 推动国际税收改革， 启动了 ＢＥＰＳ
行动计划， 并于 ２０１５ 年 １０ 月发布了 １５ 项成果报

告， 其中第 ８ ～ １０ 项就是关于无形资产转让定价的

行动计划。 而该无形资产行动计划的总原则， 就是

要求无形资产转让定价结果与价值创造一致。 从价

值创造理论来看， 现有分配格局正是由于无形资产

法律所有权和经济所有权的不一致导致的。
无形资产在价值创造和法律归属上不一致的问题

有哪些表现呢？ 问题有多严重呢？ 世界各主要国家特

别是中国在无形资产相关价值分配上的格局是怎样

的？ 各自是怎样的地位呢？ 现有文献还没有从数量上

给出可靠的回答。
为此， 本文希望能以专利相关数据为例尝试对以

上问题给出一些回答。 专利作为无形资产的典型代

表， 是研发的重要成果， 在国际上有普遍的法律规

范。 各国设立的专利局在受理专利申请授权的过程中

也积累了丰富的专利数据， 相比其他无形资产， 专利

的国际统计数据为进行定量分析提供了充足的资料。
通过数据的分析， 不仅可以从专利方面证明在国际税

收领域无形资产法律所有权和经济所有权不一致的现

象， 还可以发现其中的特征以及各主要国家在这类无

形资产上的利益格局， 为进一步研究这类无形资产的

转让定价以及 ＢＥＰＳ 问题提供基础。

二、 理论及文献综述

无形资产的创造涉及跨国公司研发活动的全球布

局， 无形资产的法律归属则涉及跨国公司的知识产权

等无形资产的全球布局。 现实中， 跨国公司的研发活

动和专利等知识产权在地理上分离是一种普遍的情

形， 形成了无形资产创造和法律归属不一致的问题。
跨国公司集团内部的研发活动和知识产权的全球

布局受到各种因素的影响。 在国际环境下， 除了基础

设施、 人力资本质量、 劳动力和运营成本等非税因

素， 跨国公司在哪里以及如何进行研发活动、 知识产

权布局的选址受到各国研发税收激励政策以及其他相

关税收政策的影响。 最直接的是， 居民国和东道国的

公司税率会影响公司是否到外国进行研发以及是否将

知识产权安排到某个国外的控股公司。 此外， 对股息

８５
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红利、 资本利得、 利息以及特许权使用费的预提税

（不仅是公司层面的， 也包括中间层以及个人债权人

或者股东的个人所得税） 也会影响相应决策。 各国

之间的税收协定、 居民国和东道国之间的转让定价规

则还有成本分摊协议、 受控外国公司法规 （ＣＦＣ 规

则）、 反避税法规等都会对其产生影响。
跨国公司的税收筹划往往会将研发活动安排在相

对税率更高的国家， 特别是在研发失败概率较高的情

况下可以在高税国用亏损冲减应税所得。 当然跨国公

司也有动力将研发活动安排到有较强研发税收激励的

国家来减小整体的税收负担。 等研发一旦成功形成专

利等知识产权则再安排到低税率国家去， 以实现全球

税负的降低。
典型的跨国公司研发和专利布局的税收筹划如图

１ 所示。
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图 １　 跨国公司研发和专利布局税收筹划的典型结构

Ａ 国的公司 （母公司） 注资成立一家全资子公

司 （专利等知识产权的持有公司） 于避税地 Ｃ 国，
目的是作为资金和知识产权授权的中介。 中介公司的

资金可以完全由母公司按股权投入， 这样可以避免母

国借款获得利息收入的所得税， 同时方便将资金投入

到运营分支机构 （运营公司） 所在的 Ｂ 国。 在推迟

课税的规则下， 当中介公司汇集了全球特许权所得利

润时， 只要不分配就无需在 Ａ 国纳税。 这里的知识

产权持有公司往往还会作为研发总部， 而实际的研发

单位则布局到其他地区 （可能是具有较高研发税收

激励政策的国家）， 比如中国。 这里一种方式是通过

内部合同安排让实际研发的单位按成本加成获取一个

较低的固定利润率， 而研发总部则获取专利等无形资

产的法律所有权而后通过授权给运营公司也包括母公

司等来收取特许权使用费以汇集全球利润。 这里的特

许权使用费价格也往往是难以估价的。 另外一种方式

则是通过转让定价以非独立交易价格转让无形资产给

研发总部所在的中介公司， 通过扭曲价格来转移利

润， 由于无形资产公平交易价格获取上的困难而让税

局无能为力。 还有一种方式就是通过成本分摊协议，
这样多家分支机构都可以来分担研发成本和分享专利

等的研发成果收益。 在合适的安排下， 这些成本分摊

协议也可以让跨国公司将超过比例的利润安排到低税

地区。
此外， 由于税收抵免的存在， 也需要考虑支付国

的预提税和收入国公司税税率的相对关系， 税收协定

的广泛存在也影响着预提税率。 还有 ＣＦＣ 规则等反

避税规则， 由于实施 ＣＦＣ 规则的国家可以在利润不

分配的情况下要求对实际低税率的外国收入 （包括

特许权收入） 按母国高税率征税， 上述安排也往往

会受到 ＣＦＣ 规则的阻碍。
总之， 正是因为专利等知识产权是最有价值的资

产， 是公司收入的来源， 也是公司税税基的重要部

分， 跨国公司对专利等无形资产的生产和所得全球布

局的税收筹划在降低全球税负上的作用会很大。 专利

及其他无形资产对跨国公司在转移利润上的策略安排

意义重大。 而无形资产公平价格确定上的困难使得传

统的转让定价方法等反避税规则难以操作实施。 为

此， 无形资产的价值创造理论应运而生。
无形资产的价值创造和法律归属的相关文献主要

有两方面： 一方面是研发投资的国际化， 体现为跨国

公司到全球各地建立研发机构或用其他方式利用当地

研发能力； 另一方面则涉及专利等知识产权的跨国流

动。 而上述两个方面也会受到税收政策特别是国际税

收规则的影响。
在研发国际化问题上， 中国在价值链上的不断升

级和研发活动的活跃引起了广泛的关注。 跨国公司在

寻求进入中国市场的时候， 会把他们在全球价值链上

的更多细分部门包括研发部门置于当地 （Ｂｒａｎｄｔ 和
Ｔｈｕｎ， ２０１０［２］）。 既有的研究更多注重分析跨国公司

选择在中国设立研发机构的市场、 成本、 技术等动机

（薛澜等， ２００２［３］； 梁正等， ２００８［４］； 陈健和徐康

宁， ２００９［５］）， 以及对中国的技术溢出、 创新绩效等

效 应 （ 刘 凤 朝 和 马 荣 康， ２０１２［６］； 王 晓 燕 等，
２０１７［７］）。 讨论税收激励与中国企业研发投入关系的

研究很多， 但却少有研究涉及跨国公司在中国的研发

投资是否受税收政策影响等问题。
Ｐａｌａｚｚｉ （２０１１） ［８］讨论了税收对知识产权跨国流

动的影响， 知识产权的跨国流入和流出受到税收协

９５
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定、 预提税和公司税以及外国税收抵免制度、 成本分

摊协议等的影响。 跨国公司的全球知识产权布局也受

到税收的影响。 跨国公司在其全球税收战略中会特别

考虑知识产权的安排， 会根据自己的需要安排知识产

权的权利归属地， 而不管知识产权在哪里创造。 一些

跨国公司总部以合同研发等的模式让专设的知识产权

公司 （ＩＰ ｃｏｍｐａｎｙ） 来承担研发失败的风险， 而自己

只支付不高的费用， 而后又可以按需要在其分支机构

之间转移知识产权 （ Ｆｉｎｎｅｒｔｙ 等， ２００７［９］ ）。 另外，
跨国公司还会利用成本分摊协议、 专利研发激励多的

国家先升级换代再内部转让等复杂的交易来避税， 而

现有的转让定价规则在这方面往往束手无策， 因为涉

及这类无形资产的转让定价没有客观的可比对象， 而

只能凭主观判断 （Ｐａｌａｚｚｉ， ２０１１［８］）。
针对无形资产转让定价的困难， ＢＥＰＳ 报告提出

了无形资产价值创造的理论， 指出在判断跨国公司集

团成员是否有权获得以及如何获得无形资产收益时，
除了分析无形资产的法律所有权的归属情况， 更要着

重分析在无形资产的形成和创造价值过程中成员公司

是如何执行功能、 投入资产和承担风险的 （ＯＥＣＤ，
２０１５［１０］）。 韩传模和励贺林 （２０１５） ［１１］ 分析了 ＯＥＣＤ
提出的建议， 认为在判断、 确认无形资产的收益归属

时， 要以关联交易的经济实质为切入点 （而不是合

同安排和法律要件） 对无形资产价值创造活动进行

全面深刻的分析， 按贡献的大小和性质分配利益。

三、 专利数据概况

ＢＥＰＳ 行动计划提出的无形资产价值创造理论，
其核心就是无形资产转让定价的结果要与价值创造相

一致。 知识经济的发展使得各个企业更加重视知识产

权的申请和维护。 专利作为传统无形资产的一种， 具

有内容丰富、 价值大的特点， 对产品的市场价值往往

具有决定性作用， 特别在医药、 高科技等研发强度高

的行业更具有重要意义， 对此各个国家也纷纷出台各

种保护专利权的法律以维持此类知识产权活动的有序

进行。 专利活动作为知识经济最活跃又可见的部分也

越来越受到大家的关注。 在众多的无形资产中， 专利

作为代表， 数据比较丰富， 各国知识产权局每年在专

利的申请中获得数据， 通过对专利数据的定量分析可

以阐明无形资产中法律所有权和经济所有权不一致的

问题。
从世界范围来看， 各个国家的专利申请活动呈现

出连续增长的趋势， 每年的专利申请总量都突破新

高。 但是， 整个专利申请还是以发达国家为主导， 发

达国家每年的专利申请数量占到整个专利申请量的近

７０％。 其中， 美国、 欧洲专利公约 （ＥＰＣ） 成员国、
日本、 韩国作为专利申请数量最多的四个国家或地

区， 占到每年专利申请数量的 ６０％左右。 中国作为

发展中国家的代表， 其专利申请数量持续增长， 占比

不断提高， 从表 １ 可以看出， 从 ２００６ 年到 ２０１５ 年，
中国专利申请数量从 １３０ ４５４ 件增加到 １ １０１ ８５４ 件，
占比从 ８％上升至 ４５％。 世界专利申请数据还体现出

增长率上此消彼长的趋势， 从图 ２ 可以看到， 中国的

专利申请的增长率一直维持两位数的高水平， 在

２０１５ 年专利申请增长率高达 ３１％， 而欧洲国家、 日

本、 韩国和美国的专利申请增长平稳缓慢， 其中日本

大部分年份都呈现负增长， ２０１５ 年这些国家除韩国

有 ３％的增长率外， 都呈现负增长， 下降大约 １％。

表 １ 按来源地 （第一申请人或发明人的居住地） 的全球专利申请数量 （２００６—２０１５ 年） 单位： 件

年份 美国 ＥＰＣ 成员国 日本 中国 韩国 其他 合计

２００６ ３１６ ３６１ ２７１ ８８５ ４７６ ２８５ １３０ ４５４ １７０ ７２２ １２７ ７７４ １ ４９３ ４８１

２００７ ３３７ ０１７ ２７９ ２００ ４６１ ９１６ １６２ ５９１ １７２ ７５５ １１６ ４３３ １ ５２９ ９１２

２００８ ３２３ ０９７ ２８２ ０６５ ４５８ ８２０ ２０５ ５９５ １６９ ０４４ １７０ ７００ １ ６０９ ３２１

２００９ ３０１ ５１８ ２６９ ９４３ ４１２ ５２０ ２４３ ９９３ １６５ ４６２ １５０ １９５ １ ５４３ ６３１

２０１０ ３２７ １６９ ２６３ ３４６ ４０６ ４２４ ３１２ ５０７ １７４ ４９７ １４１ ５７３ １ ６２５ ５１６

２０１１ ３３９ ４８８ ２８３ ４１１ ４１６ ４５４ ４３９ ２９３ １８３ ８８８ １３８ ７８５ １ ８０１ ３１９

２０１２ ３６７ ４１８ ２９２ ０６５ ４１８ ０２１ ５６２ ６６７ １９８ １９２ １５３ ６４３ １ ９９２ ００６

２０１３ ３８７ １９１ ２９２ ９８６ ３９３ ６８７ ７３６ ６４４ ２１６ ６０８ １６３ １９８ ２ １９０ ３１４

２０１４ ３８７ ２８７ ２９５ ５９１ ３８２ ８６７ ８３９ １２２ ２２２ ４３１ １５９ ４３１ ２ ２８６ ７２９

２０１５ ３８３ ３４８ ２９１ ４８９ ３７８ ９２０ １ １０１ ８５４ ２２９ ３７４ １７５ ３５０ ２ ４７０ ３３５

　 　 数据来源： ２０１６ 年世界五大知识产权局主要统计报告。
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图 ２　 世界主要国家 ／地区专利申请年增长率

　 　 数据来源： ２０１６ 年世界五大知识产权局主要统计数据报告。

四、 来自 ＯＥＣＤ 专利数据库的证据

专利作为一种普遍的知识产权形式被人们熟知，
但是专利活动又有它的特殊性。 个人或者企业一般会

在居住地为自己的发明申请专利， 只有通过该国的专

利申请授权， 这项发明才算获得了该国专利法律的保

护。 申请授权后， 发明人可以把专利授权给其他个人

或企业使用， 从中收取特许权使用费。
从法律角度来说， 专利发明人是对发明创造的实

质性特点作出创造性贡献的人， 但是一般发明人只具

有名誉权而不具有财产权， 只能变更不能转让； 专利

申请人是就发明创造向专利局提出申请的人， 专利通

过授权后就变为专利权人， 专利申请人和专利权人可

以是个人或单位， 他们拥有专利的财产权， 可以转让

专利也可以通过收取特许权使用费等形式授权其他人

使用专利来获取收益。 但是按照 ＢＥＰＳ 的无形资产价

值创造理论， 相关的收益分配需要从经济角度来分析，
专利发明人， 符合理论上的价值创造者， 同时在专利

这类无形资产的开发、 维护、 改造、 更新过程中的其

他参与者等也是价值创造者， 应该按照价值贡献享有

专利收益相应的分配。 但正因为专利的法律权属一般

属于专利申请人， 而非上述真正贡献价值的专利发明

人和其他价值贡献者， 这就能从数据上提供较为详细

的事实论证无形资产的价值创造和法律归属的不一致。
ＯＥＣＤ 的专利数据库中统计了来自欧洲专利局

（ＥＰＯ）、 美国专利与商标署 （ＵＳＴＰＯ） 和专利合作协

定 （ＰＣＴ） 中专利数据的国际合作指标。 这些指标主

要有 ３ 类， 即国内发明外国所有的专利 （ｆｏｒｅｉｇｎ ｏｗｎ⁃
ｅｒｓｈｉｐ ｏｆ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｉｎｖｅｎｔｉｏｎｓ）、 海外发明国内所有的专

利 （ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ｏｆ ｉｎｖｅｎｔｉｏｎｓ ｍａｄｅ ａｂｒｏａｄ） 和国

际合作的专利 （ｐａｔｅｎｔｓ ｗｉｔｈ ｆｏｒｅｉｇｎ ｃｏ⁃ｉｎｖｅｎｔｏｒ （ｓ））。

国内发明外国所有的专利是指国内 Ａ 国是发明者的

居住国， 而专利的申请却是在外国 Ｂ 国， 它代表了

知识从发明国到申请国的国际流动。 海外发明国内所

有的专利是指 Ｂ 国等海外国家是发明专利者的居住

国， 然后再回到 Ａ 国国内申请专利， 这一定程度上能

代表跨国公司利用海外机构进行研发活动， 代表研发

资金的国际流动。 常见的例子如 ＩＭＢ 美国在美国申

请的一项专利其研发者实际上是 ＩＢＭ 在德国的实验室。
这对美国来说就是海外发明国内所有， 而对德国来说

就是国内发明外国所有。 国际合作专利则是专指在研

发创新活动中与外国发明者有国际合作的专利。 从上

述分类中我们可以发现前两个指标能明确显示出专利

在发明和申请上国别的不一致， 这就意味着可以表示

出专利在价值贡献和法律权属上的国别不一致， 这些

专利数据可以帮我们厘清这一事实。
从图 ３ 可以看出， 无论是 ＥＰＯ， ＰＴＣ 还是 ＵＳＴＰＯ

的数据， 都显示出了国内发明外国所有和海外发明国

内所有两项国际合作专利数据指标的逐年攀升。 其中

ＥＰＯ 数据增长相对较慢， 从 １９９９ 年的 １７ ０００ 多件增长

到 ２０１３ 年的 ２６ ０００ 多件， 其占全部专利的比例水平比

较稳定， 从 １６％增长到 １９％左右。 ＰＴＣ 数据显示了较

大的增长， 从 １９９９ 年的 １３ ０００ 多件， 增加到 ２０１４ 年

接近 ３０ ０００ 多件， 比翻倍还多， 但是其占全部专利的

比例水平不稳定， 从 １９９９ 年的 １５％左右到 ２００２ 年持

续增长到 １７％之后开始逐年下降， 到 ２０１４ 年维持在

１４％左右。 ＵＳＴＰＯ 数据中的两项指标最大， 增长也最

多， 从 １９９９ 年的 ２３ ０００ 左右持续增长到 ２０１３ 年的

５８ ０００ 左右， 增长了一倍多， 其占全部专利的比例也

在持续增长， 从 １０％左右增长到 １６％。 从以上数据就

能够看到专利在价值贡献和法律权属上国别不一致的

情况是持续增长的， 其中在美国专利与商标署申请的

专利在数量、 规模和增长上都更加突出， 显示出美国

是专利合作的大国。
为了便于进一步比较一些主要国家在专利合作上

的情况， 我们从上述专利数据库里同样选取了五国

（联盟） 数据， 即美国、 欧盟 （ ２８ 国）、 日本、 韩

国、 中国来对照分析。 图 ４ 分别是来自 ＥＰＯ、 ＰＴＣ
和 ＵＳＴＰＯ 三个专利局的国内发明外国所有的专利数

据。 可以看到来自三局的数据都是欧盟和美国大大领

先于其他国家。 其中： ＥＰＯ 数据中所有年份上都是

欧盟国家的国内发明外国所有专利最多， 美国次之。
日本高于韩国， 中国在早年一直低于日韩， 经过历年

１６
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持续上升从 ２００７ 年开始高于日本。 ＰＴＣ 数据规模在

三个专利局中最小， 欧盟国家在大部分年份比美国略

高。 日本一直高于韩国， 规模比较稳定。 中国的数据

趋势和 ＥＰＯ 的一致， 早年低于日韩， 经过持续上升

从 ２００７ 年开始高于日本并维持较高增长。 ＵＳＴＰＯ 数

据是规模最大的， 其中美国在 ２００３ 年前低于欧盟国

家， 之后一致维持高位， ２０１１ 年之后开始下降， 到

２０１３ 又低于欧盟国家。 中日韩三国的趋势和前两个

专利局的数据类似， 只是中国开始高于日本的时间提

前到 ２００５ 年。 国内发明外国所有的专利数据代表的

是知识的跨国流动， 以上数据体现了美国和欧盟在专

利发明上和跨国流动上的领先地位， 而中国则体现出

持续的增长和近年来达到持续高于日韩的水平。
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图 ３　 专利数据中的合作指标———国内

发明外国所有和海外发明国内所有

　 数据来源： ＯＥＣＤ 专利数据库。
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图 ４　 国内发明外国所有的专利数据

　 数据来源： ＯＥＣＤ 专利数据库。

图 ５ 给出了三个专利局在海外发明国内所有的专

利数据。 可以看到， 欧盟和美国仍然是领先于其他三

国。 ＥＰＯ 数据中， 美国在大部分年份位于最高水平，
２００９ 年后和欧盟比较接近。 中日韩三国中日本的水

平最高， 中国次之， 最后是韩国。 ＰＴＣ 数据中美国

在所有年份都最高， 且维持了增长的趋势， 欧盟次

之， 中日韩三国水平和 ＥＰＯ 数据接近。 ＵＳＴＰＯ 的绝

大部分数据都比同期各国在 ＥＰＯ 和 ＰＴＣ 中的规模

大， 说明这些国家在美国申请的专利数据最大。 美国

的水平远高于欧盟以及其他国家， 可见美国在利用海

外机构研发专利上的世界领先地位； 欧盟次之； 中国

在大部分年份都超过韩国， 但低于日本， 由于持续增

长开始越来越接近日本。
上述两组数据体现出欧美发达国家在专利合作上

的领先地位， 无论是在专利的跨国流动还是在利用海

外机构进行专利研发上， 美国都体现了最高水平。 此
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外， 中国的持续增长不容忽视， 考虑到中国的经济体

量， 今后超越日本可能比较容易实现， 但离欧美发达

国家还有较远的差距。
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图 ５　 海外发明国内所有的专利数据

　 数据来源： ＯＥＣＤ 专利数据库。

上述数据不仅反映了专利的全球活动比较活跃，
也体现出专利价值分配上的问题， 即价值创造和法律

归属的不一致在几个主要国家也一样比较严重， 特别

是美国。 在国内发明外国所有的专利数据上， 中国体

现出惊人的增长， 以及近年来对日本的超越， 这都反

映出中国越来越多地成为专利流出国， 体现了中国在

专利这项无形资产上越来越多地成为价值生产地， 但

却因没有获得法律权属而无法得到应得的利益分配。
海外发明国内所有的专利这项数据显示， 这些专利是

本国居民申请的， 但是海外发明意味着这些专利中的

价值创造很大一部分是属于国外发明者的。 在这项指

标上则是欧美国家的持续领先。 这就意味着这些专利

的海外发明者虽是专利价值的创造者， 但现实中却往

往是专利研发成本的承担者， 因为没有法律权属不能

获得专利带来的持续收益。 在如今的全球价值链活动

中， 尽管像中国这样的发展中国家通过不断转型， 从

简单加工制造不断走向产业升级， 不断深入到科技研

发创新领域， 但由于像专利这样的无形资产的价值和

法律归属的绑定， 原有的价值链分配体系不能体现实

际创造者的参与， 而导致参与创造价值的这些国家利

益受损。 如前所述， 数据体现出欧美国家在利用海外

研发上的卓越能力和持续增长， 背后也就是这种价值

分配错误格局的进一步加深和扩大。 虽然中国利用海

外研发的能力也在逐渐增强， 但数据显示中国更重要

地作为欧美国家的海外研发机构所在地而存在。 这就

意味着中国作为价值创造参者在税收利益分配上的持

续受损。
这里我们可以发现确保无形资产的转让定价结果

和价值创造相一致的重要性。 按照 ＢＥＰＳ 行动计划中

无形资产转让定价的观点， 从专利角度来说， 就是应

该实现专利发明人也能从无形资产的转让定价中受

益， 而不是拘泥于法律形式的所有权而忽视专利发明

者及其所在国家的利益。 按照转让定价原理， 在专利

发明人和专利申请人属于不同国别时， 应该按照对专

利的价值贡献分配专利的收益， 按一定的方法以分配

比例体现价值创造者专利发明者的贡献大小， 实现专

利发明者国家应得的收益。
总之， 从 ＯＥＣＤ 专利数据库中可以看到， 以专利

为代表的无形资产的价值创造与法律归属不一致的现

象广泛存在， 造成发达国家在价值链分配上的巨大获

利， 而对于中国这样越来越多地成为欧美国家海外研

发机构地的发展中国家来说， 就意味着拿不到与其贡

献相匹配的价值而受损。 为此， 应该将 ＢＥＰＳ 行动计

划中无形资产的价值创造理论尽快落实于实践， 纠正

上述的错位。

五、 来自中国专利数据库的证据

从上述数据可以看到， 中国已然是一个专利大

国， 在专利申请数量上持续高增长的结果就是终于

从 ２０１１ 年开始超越了其他四个发达国家地区 （见

表 １）。 一方面， 中国作为重要的新兴市场成为跨国

公司国际经营活动的一大中心； 另一方面， 我国政

府近年来不断加大对科技发展的扶持力度也促进了
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中国科技活动的蓬勃发展。 以税收政策为例， 研发

费用可以加计扣除， 拥有一定专利数量的企业经认

定为高新技术企业后还可以得到税率优惠等， 这些

举措也使得中国被越来越多跨国公司选择成为海外

研发机构的所在地。

①　 图 ３ 显示的三家专利机构的国内发明外国所有的专利申请数占专利总数的比例区间分别是： ＥＰＯ （１６％ ～ １９％）、 ＰＴＣ （１４％ ～ １７％）、 ＵＳＰＴＯ

（１０％～１６％）。

中国专利数据不同于 ＯＥＣＤ 在专利国际合作上的

统计， 没有按照国内发明外国所有和海外发明国内所

有这种可以明显区别发明和申请上不一致的专门指

标， 而是统计了全部的外国向中国申请的专利以及中

国向国外及港澳台地区申请的专利数量。 这些指标的

问题在于， 外国向中国申请的专利无法区分专利发明

是否在国内。 这样就存在两种情况： 一种是这项专利

发明由跨国公司在中国的研发机构或人员完成， 最终

申请用跨国公司的总部等外国机构的名义来完成， 另

一种情况就是这项专利的发明和中国无关， 为了在中

国的运用得到合法保护而来中国申请。 所以该数据中

符合第一种情况的才是我们要针对的违背价值创造理

论的情况。 图 ６ 显示了 ２００７ 年到 ２０１６ 年间外国在中

国申请受理的专利数， 同时显示了粗略模拟的国内发

明外国所有专利数区间。 这里参考了图 ３ 国内发明外

国所有的专利在专利总数中的占比水平大约在 １０％ ～
１９％的区间①， 即 ２００７ 年的 ９ ２００ 到约 １７ ５００ 件， 至

２０１６ 年的 １３ ３００ 到 ２５ ３００ 件。 这样不断上涨的趋势

也说明了在中国专利相关的无形资产价值创造和法律

归属不一致问题的严重性和扩大趋势。
根据中国知识产权局的统计数据， 这些外国向中

国申请的专利国别中， 除了一向在专利市场上具有较

强竞争力的发达国家之外， 排名靠前的还包括了一些

国际避税地。 国际避税地作为专利的申请国别更显示

了问题所在。 因为国际避税地往往是不太可能进行专
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图 ６　 外国在中国的专利申请受理数

　 　 数据来源： 中国知识产权局历年专利统计年报。

利生产需要的研发创新等活动的， 更可能的情况就是

跨国集团为了使专利的收益权留在国际避税地而特别

安排其作为申请方将专利的法律权属归集到了这些低

税甚至无税的地方， 使得专利生产国和其他利润的实

现国家都损失了利益。 表 ２ 列示了外国专利在中国的

申请受理情况， 数量排名按 ２０１６ 年数据顺序显示了

前 ２２ 名以及其他一些知名避税地的排名。 以 ２０１６ 年

数据为例， 开曼群岛的专利申请数量为 ３ ７９２ 件， 排

在第 ７ 位， 超过了英国等很多发达国家的水平。 而其

他的一些著名避税地如维尔京群岛、 卢森堡排名也很

靠前， 位于第 ２１ 和 ２２ 位， 还有爱尔兰、 列支敦士

登、 巴巴多斯和百慕大等避税地也都有较大的申请数

量。 这与 Ｐａｌａｚｚｉ （２０１１） ［８］的发现具有相似性， 通过

对世界国际专利局 （ＷＩＰＯ） 数据中主要国家在

２００５—２００７ 年间的专利申请数量中发明者不是该国

居民的数量和比例的对照， 发现那些有极高外国发明

比例的国家和地区往往是一些基本不可能有研发活动

的避税地， 以此来说明跨国公司全球知识产权布局背

后的避税动机。

表 ２ 外国专利在中国的申请受理情况 （１９８５—２０１６ 年）

排序 国家和地区 总累计 １９８５—２０１０ ２０１１ ２０１２ ２０１３ ２０１４ ２０１５ ２０１６

１ 日本 ６１０ ３５９ ３７２ ７６３ ４５ ２２８ ４９ ６７８ ４８ ５３７ ４７ ５４７ ４６ ６０６ ４５ １５１

２ 美国 ４３２ ８５２ ２５０ ５７７ ３２ ０２３ ３３ ５５６ ３４ ４２１ ３８ ９９７ ４３ ２７８ ４１ ７３６

３ 韩国 １４７ ７４７ ８３ ７８７ ９ ８６０ １０ ７９３ １２ ９１６ １３ ９９４ １６ ３９７ １７ ５６０

４ 德国 １６８ ７２２ ９２ ８７８ １３ ０９６ １４ ５５２ １５ ９２５ １６ ０２６ １６ ２４５ １６ ６４１

５ 法国 ６４ ３９０ ３８ ４４７ ４ ５７５ ５ １２８ ５ １２６ ５ ４６０ ５ ６５４ ５ ７７５

６ 瑞士 ４７ ５５４ ２８ ０７６ ３ ２９３ ３ ５４５ ３ ９２６ ４ ２７６ ４ ４３８ ４ ４５０

４６



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·财务与会计·

续前表

排序 国家和地区 总累计 １９８５—２０１０ ２０１１ ２０１２ ２０１３ ２０１４ ２０１５ ２０１６

７ 开曼群岛 ８ ７４３ １ ３６８ ６９１ ８０５ ６９９ １ ７６４ ３ ４１６ ３ ７９２

８ 荷兰 ５１ ８８６ ３５ ７７１ ３ ４７３ ３ ０３５ ２ ８８８ ３ ３２４ ３ ３９５ ３ ５５１

９ 英国 ３５ ２５６ ２２ ５４７ ２ ２７５ ２ ２７３ ２ ４５５ ２ ６７４ ３ ０３２ ３ １１３

１０ 瑞典 ２７ ８２３ １７ ２０５ １ ９６３ １ ９８８ ２ １１９ ２ ３３７ ２ ２１１ ２ ４６１

１１ 意大利 ２６ １２５ １６ ２０４ １ ８１５ ２ ０２０ １ ９９２ １ ９７８ ２ １１６ ２ ４３０

１２ 加拿大 １５ １４８ ９ ０３２ １ １９１ １ ３５２ １ ２３７ １ １８３ １ １５３ １ １５７

１３ 芬兰 １６ ９１４ １０ ８０３ １ ０７６ １ ２５５ １ ２２２ １ ３３３ １ ２２５ １ １４８

１４ 新加坡 ６ ５０６ ２ ９５９ ６４５ ６５１ ６８０ ６９６ ８７５ １ １０３

１５ 奥地利 ８ ７４５ ４ ２０６ ６９７ ７５９ ９５１ １ ０６２ １ ０７０ １ ０５４

１６ 丹麦 １１ ４２０ ６ ５０１ ９３７ ８８４ １ ０６１ １ ０２５ １ ０１２ １ ０５１

１７ 澳大利亚 １２ ９８７ ８ ４８０ ８６７ ９５７ ８７６ ９１９ ８８８ ９２７

１８ 以色列 ７ ０９４ ３ ５６４ ６３４ ６８６ ６６９ ７６４ ７７７ ９１９

１９ 比利时 ８ ２３９ ４ ７０２ ６６９ ６９３ ６９８ ７３２ ７４５ ８０５

２０ 西班牙 ６ ３６８ ３ ７５０ ５２５ ５４８ ５３３ ４９７ ５１５ ５４１

２１ 维尔京群岛 ４ ０３１ ２ ３２８ ２８６ ３８６ ４４３ ２７０ ３１８ ３９５

２２ 卢森堡 ２ １８１ ９１５ ２１５ １８７ ２２７ ３２４ ３１３ ３４８

其他著名
避税地

２５ 爱尔兰 ２ ２１６ １ １６６ １７６ ２１３ ２１３ ２４４ ２０４ ２４２

３０ 列支敦士登 １ ８９６ １ ２３５ １５５ １３５ １０５ １１２ １５４ １７６

３２ 巴巴多斯 １ ０８５ ４１５ １０６ ９９ １５２ １７８ １３５ １２５

３５ 百慕大群岛 １ ２０７ ５６６ １２１ １２９ １５５ １３４ １０２ ８３

　 　 数据来源： 中国国家知识产权局历年专利统计年报。

六、 总结

通过分析专利数据我们发现， 以专利为代表的无

形资产的法律权属与经济权属不一致的现象在世界主

要国家普遍存在， 而欧美发达国家在研发国际化和利

用全球的研发能力上表现十分突出， 这也是他们能够

在国际竞争中维持高竞争力的重要手段。 其跨国公司

专利的全球布局也往往存在着避税动机。 而中国虽然

也在快速走向研发国际化的道路， 但随着产业链的升

级， 还是处于研发能力被利用而不能获得相应价值分

配的格局中。 中国在三大专利局的国内发明外国所有

的专利数量不断增长， 份额不断增大就是证据。 国际

避税地作为专利申请国的现象也进一步证明了跨国公

司在专利布局上的税收筹划安排。
跨国经济活动迅猛发展的今天， 以专利为代表的

无形资产法律权属与经济权属的不一致问题带来了越

来越多的负面影响。 无形资产价值创造和法律归属的

不一致下， 跨国公司的大量利润可以汇集到低税率的

国家和地区去实现并积累。 特别是科技、 医药等价值

主要依赖于专利等知识产权的跨国公司， 其实际低税

率的实现就是主要依赖于这些无形资产的创造和布局

的筹划安排来实现的。 这些跨国公司极低的实际税

负， 带来一系列严重后果。 首先， 居民国和东道国的

双重不征税是对相应国家税基的严重侵蚀。 由于专利

等无形资产价值的评估困难， 上述安排下的税收流失

程度也往往更难估算。 其次， 为了吸引投资各国而竞

相降低税率、 提供税收优惠政策等的有害税收竞争也

会造成贸易和投资的扭曲， 同时加深对其他国家税基

的侵蚀。 最后， 在当前国际经济环境下， 税收领域的

国际冲突事件频发， 国际税收领域的秩序被破坏， 各

国在税收上的合作和协调困难重重。 比如最著名的就

有近年欧盟对苹果的裁定， 要求其向爱尔兰政府补缴

１３０ 亿欧元税款的巨额处罚事件。
跨国企业大多来自于发达国家， 这些跨国企业活

跃在世界各地， 通过分工和全球配置资源达到利益最

大化。 随着发展中国家市场的不断开拓， 科技和经济

实力日益增长， 跨国企业对这些新兴市场在全球资源

的配置开始有了更多的考虑， 开始出现上文所述的例

如在中国建立研发中心或者其他形式利用中国研发实

力的布局。 以专利为例， 为了更好地开发新兴市场，
５６
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跨国企业通常需要在当地进行市场调研， 开发出符合

当地需求的产品， 跨国企业雇用当地的人才进行发明

创造， 开发完成后跨国公司进行专利权利的申请时却

往往不会在开发专利的国家或地区， 而是考虑全球布

局放到低税率地区甚至国际避税地。 跨国公司在利用

新兴市场的人力物力进行价值创造的同时， 再巧妙地

利用专利法律权属的全球布局将最终利润很少部分分

配到新兴市场地区， 大部分地留在低税率国家或地区

甚至国际避税地以实现其全球税负的降低。 而这正是

原有国际税收规则下难以处理的， 也是当前 ＢＥＰＳ 计

划中力图重点解决的问题。
正是在此背景下， ＢＥＰＳ 开创性地提出了无形资

产价值创造理论， 希望无形资产转让定价结果与价值

创造相一致， 强调通过分析无形资产的形成和创造价

值过程中成员公司是如何执行功能、 投入资产和承担

风险来确定各方的实质贡献， 并按照贡献性质和大小

分配利润。 ＢＥＰＳ 《无形资产转让定价报告》 中将开

发、 提升、 维护、 保护和利用并列为创造无形资产价

值的五大环节， 让其中有贡献的都应该得到相应的利

益分配。 按照这样的原则分配无形资产的收益将会给

中国这样的价值创造地国家带来税收利益上的修正，
并对研发活动产生更大的激励。 由于无形资产的价值

确定仍然是难点， 实践中如何实现按贡献分配仍然缺

乏可操作的规则。 但从指导原则上可以看到， 无形资

产涉及的利益分配仍然有赖于各国之间的合作和协

调， 有赖于透明度的加强。 任何国家的单边行动都不

利于该国际税收问题的解决。 在各国政府广泛关注无

形资产收入低税的事实下， 美国最新的 《减税与就

业法案》 规定从 ２０１７ 年 １２ 月 ３１ 日起对全球无形资

产低税收入征税。 这项新的全球无形资产低税收入

（ＧＩＬＴＩ） 的征税规定就是针对科技公司的知识产权

产生的无形资产所得的征税， 正是因为美国政府认为

这部分收入税率过低， 所以不论这些全球无形资产低

税收入是否已经实际分配， 美国政府都要求受控外国

公司 （ＣＦＣ） 的美国股东要把这些全球无形资产低税

收入 （ＧＩＬＴＩ） 包含在纳税年度的总收入中。 美国的

单边行动将不利于无形资产价值创造和法律归属不一

致问题的解决。 ＢＥＰＳ 倡导的国际合作和协调才是可

行之道。
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激励力度视角出发， 利用面板门槛效应模型， 实证检验了股权激励对过度投资的非线性影响。 研究结

果表明： 影响股权激励力度的管理层持股水平、 管理层货币薪酬水平以及企业业绩， 均对股权激励的

过度投资抑制作用存在单门槛效应； 只有在管理层持股水平低于门槛值、 管理层货币薪酬水平高于门

槛值、 企业业绩 （净资产收益率） 高于门槛值时， 股权激励才能有效发挥其抑制过度投资的作用。

为设计更好的激励机制， 笔者提出了相应的政策建议。

［关键词］ 股权激励　 过度投资　 激励力度　 门槛效应

［中图分类号］ Ｆ２７５􀆰 ５ Ｆ２４３􀆰 ５　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０１９） １１－００６７－０９

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｉｎ ｔｈｅｏｒｙ， ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｃａｎ ａｌｌｅｖｉａｔｅ ａｇｅｎｃｙ ｐｒｏｂｌｅｍ， ｔｈｕｓ ｉｎｈｉｂｉｔｅ ｅｘｃｅｓｓｉｖｅ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ

ｂｅｈａｖｉｏｒ． Ｂｕｔ ｉｎ ｔｈｅ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ， ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｒｅｓｅａｒｃｈｅｒｓ ｈａｖｅ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎｓ􀆰 Ｔａｋｉｎｇ Ａ⁃ｓｈａｒｅ ｌｉｓ⁃

ｔｅｄ ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ｆｒｏｍ ２０１２ ｔｏ ２０１６ ａｓ ｓａｍｐｌｅｓ， ｗｅ ｓｔａｒｔ ｆｒｏｍ ｔｈｅ ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ｏｆ ｍａｎａｇｅｒｓ􀆳 ｓｕｂｊｅｃｔｉｖｅ ｐｅｒｃｅｐｔｉｏｎ

ｏｆ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｓｔｒｅｎｇｔｈ， ｕｓｉｎｇ ｔｈｅ ｐａｎｅｌ ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｅｆｆｅｃｔ ｍｏｄｅｌ， ｔｈｅ ａｕｔｈｏｒｓ ｅｍｐｉｒｉｃａｌｌｙ ｅｘａｍｉｎｅ ｔｈｅ ｎｏｎ⁃ｌｉｎｅａｒ

ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｏｎ ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ􀆰 Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ： ｔｈｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｉｎｇ ｌｅｖｅｌ， ｔｈｅ

ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ｍｏｎｅｔａｒｙ ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ｌｅｖｅｌ ａｎｄ ｔｈｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ａｌｌ ｈａｖｅ ｔｈｅ ｓｉｎｇｌｅ ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ

ｔｈｅ ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｉｎｈｉｂｉｔｉｏｎ ｏｆ ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ； ｏｎｌｙ ｗｈｅｎ ｔｈｅ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｉｎｇ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｔｈｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ｉｓ ｌｏｗｅｒ

ｔｈａｎ ｔｈｅ ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｖａｌｕｅ， ｔｈｅ ｎａｔｕｒａｌ ｌｏｇａｒｉｔｈｍ ｏｆ ｍｏｎｅｔａｒｙ ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｔｈｅ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ｉｓ ｈｉｇｈｅｒ

ｔｈａｎ ｔｈｅ ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｖａｌｕｅ， ａｎｄ ｔｈｅ ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ （ＲＯＥ） ｉｓ ｈｉｇｈｅｒ ｔｈａｎ ｔｈｅ ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｖａｌｕｅ， ｅｑｕｉｔｙ ｉｎ⁃

ｃｅｎｔｉｖｅ ｃａｎ ｐｌａｙ ａｎ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ｒｏｌｅ ｉｎ ｒｅｓｔｒａｉｎｉｎｇ ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ􀆰 Ｉｎ ｏｒｄｅｒ ｔｏ ｄｅｓｉｇｎ ａ ｂｅｔｔｅｒ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｍｅｃｈａ⁃

ｎｉｓｍ， ｔｈｅ ａｕｔｈｏｒｓ ｐｕｔ ｆｏｒｗａｒｄ ｓｏｍｅ ｐｏｌｉｃｙ ｓｕｇｇｅｓｔｉｏｎｓ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ　 Ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ　 Ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ　 Ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ ｅｆｆｅｃｔ
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一、 引言

投资决策是决定企业价值增值能力的重要一环，
然而， 经理人与所有者间的代理问题可能会导致过度

投资。 首先， 经理人可能进行 “帝国建造” （Ｊｅｎｓｅｎ，
１９８６［１］）， 将公司规模扩张至超过最优规模， 以获取

更多控制权， 增大自身的影响力和替代成本， 享受与

公司扩张速度勾连的奖金。 其次， 自由现金流刺激了

经理人的在职消费冲动， 使其可能将自身利益凌驾于

股东利益之上， 站在自利的角度投资于净现值为负的

项目。 为解决代理问题， 理论和实践中提出了诸多完

善公司约束机制和激励机制的措施， 股权激励是其中

的重要组成部分 （Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｕｒｐｈｙ， １９９０［２］ ）， 具体

包括股票期权、 限制性股票、 股票增值权等。
股权激励能否有效缓解代理问题， 减少管理者的

过度投资？ 国内外众多学者对此展开实证研究并发

现， 相比非股权激励公司， 推出股权激励方案的公司

能有效减少代理成本 （Ｄｅｐｋｅｎ 等， ２００６［３］； Ｔｚｉｏｕｍｉｓ，
２００８［４］）， 抑制投资过度行为 （吕长江和张海平，
２０１１［５］； 彭耿和廖凯诚， ２０１６［６］ ）。 但也有学者提出，
股权激励的实施导致管理者财富随企业环境的不确定

增加而增长， 使得薪酬合约呈现 “凸” 性， 进而降

低管理者的风险厌恶、 增加投资 （Ｒｏｓｓ， ２０１０［７］ ）。
因此， 实施股权激励制度反而使得公司更容易出现过

度投资行为 （唐雨虹等， ２０１７［８］； 汪健等， ２０１３［９］ ）。
还有一些学者通过研究得出， 股权激励对过度投资的

影响不显著 （罗付岩， ２０１３［１０］ ）。 由此可见， 股权激

励并不一定能够抑制过度投资。 那么， 股权激励在何

种情况下是无效的？ 其无效的原因何在？ 虽然已有学

者从股权激励动机、 公司治理、 盈余操纵等多个视角

对其原因展开探讨， 但却忽视了管理者非理性带来的

影响。 在不同情形下， 即使股东付出同样的股权激励

成本， 管理者主观感知到的激励力度也可能是不同

的， 激励效果也会有所差异。 只有当管理者感知到的

激励力度跨过一定门槛时， 股权激励才能有效发挥其

抑制过度投资的作用。 为此， 本文首先从管理者非理

性视角出发， 探讨由管理者持股水平、 管理者货币薪

酬水平、 企业业绩决定的主观激励力度对股权激励过

度投资抑制效应的影响机理， 然后， 以 ２０１２—２０１６
年 Ａ 股上市公司为样本， 采用面板门槛回归模型，
实证检验股权激励对过度投资的非线性影响。 这不仅

能够为现有的研究争论提供新的研究视角和理论解

释， 也可为上市公司管理层激励计划的制定提供

参考。

二、 理论分析与研究假设

理论上， 股权激励可通过协调股东与管理者的长

期利益来抑制管理者的过度投资行为， 但大量经验研

究却表明， 股权激励对过度投资没有影响， 甚至加重

了管理者的过度投资倾向。 对此， 诸多学者尝试从多

种视角寻找原因。 陈效东等 （２０１６） ［１１］从股权激励的

动机角度对此问题进行了解释， 他们认为， 股权激励

是否有效取决于股权激励的动机是激励型、 福利型还

是赎买型， 福利型和赎买型动机的股权激励计划不仅

不会降低代理成本， 反而会导致公司的非效率投资进

一步恶化。 Ｂｅｂｃｈｕｋ 和 Ｆｒｉｅｄ （２００３） ［１２］站在公司治理

的视角解释股权激励失效的原因， 认为权力较大的管

理者可自定薪酬激励契约， 降低行权条件， 从而降低

股权激励的作用。 汪健等 （２０１３） ［９］ 则从盈余操纵的

视角探讨这一问题， 认为股权激励计划实施后， 由于

管理者面临行权约束， 为了达到规定的行权条件， 其

有动机对经营活动和投资活动进行操纵， 因此， 有可

能出现过度投资行为。 综上， 虽然研究这一问题的视

角众多， 但几乎都站在管理者 “理性人” 的角度进

行探讨， 忽略了由管理者主观感知价值偏差导致的激

励力度不足的影响。
导致股权激励计划效果不佳的原因可能在于， 股

权激励力度未达到管理者的主观期望水平。 根据传统

期望价值理论， 股权激励力度的高低应主要取决于客

观的股权激励期望价值 （Ｖｏｓ） 与过度投资期望价值

（Ｖｏｏ） 的大小。 当 Ｖｏｓ≥Ｖｏｏ时， 股权激励便能够发挥

抑制过度投资的作用。 但现实中存在与此不符的情

况， 即使 Ｖｏｓ足够高， 管理者仍可能进行过度投资，
传统期望价值理论对此缺乏解释力。 究其原因， 可能

在于管理者是 “非理性的”， 其往往根据自己的感知

能力和决策能力来对股权激励价值做出判断 （Ｋａｈｎｅ⁃
ｍａｎ 和 Ｔｖｅｒｓｋｙ， １９８６［１３］ ）， 进而导致其对股权激励

的主观感知价值偏离其客观期望价值， 最终导致激励

非有效。
在管理者 “非理性” 假设下， 本文试图构造一

个过度投资价值函数 （Ｖｓ）， 探讨在 Ｖｏｓ≥Ｖｏｏ且二者

相差不悬殊的情况下， 股权激励的过度投资抑制作用

失效的原因， 进而探讨哪些因素影响了管理者对股权

激励的主观感知价值， 以及在何种条件下， 股权激励
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能够达到有效的激励力度。
过度投资可能导致企业业绩下降， 进而达不到股

权激励行权条件。 因此， 管理者是否过度投资主要取

决于其对股权激励价值与过度投资价值的权衡比较。
过度投资的最直接效应是实现企业规模扩张， 进而给

管理 者 带 来 薪 酬 提 升 的 好 处 （ 杨 瑞 龙 和 刘 江，
２００２［１４］）， 即过度投资规模 （ｏｖｅｒｉ） 越大， 管理者货

币薪酬提升数额 （ＭＩ） 越大。 通常， 通过规模扩张

所能实现的薪酬上升空间与管理层当前薪酬水平

（Ｍ） 的高低呈负相关关系。 即： ＭＩ 为 ｏｖｅｒｉ、 Ｍ 的函

数， 且 ＭＩ′ （ｏｖｅｒｉ） ＞０， ＭＩ′ （Ｍ） ＜０。 假定管理者

主观感知的由货币薪酬提升带来的价值为 Ｖｍ， 为 ＭＩ
和 Ｍ 的函数， 即 Ｖｍ （ＭＩ （ ｏｖｅｒｉ， Ｍ）， Ｍ）。 通常，
ＭＩ 越大， Ｖｍ 越大； ＭＩ 一定时， 货币薪酬基数较小

的管理者感知到的价值提升幅度更大， 即 Ｖ′ｍ（ＭＩ） ＞
０， Ｖ′ｍ（Ｍ）＜０。 由此可得： Ｖ′ｍ（ｏｖｅｒｉ） ＞０， Ｖ′ｍ（Ｍ） ＜０。
假设过度投资给管理者带来的其他利益价值为 Ｖｅ，
包括控制权范围扩大、 超额在职消费等。 综上， 过度

投资给管理者带来的主观感知价值提升 Ｖｓｏ ＝ Ｖｍ＋Ｖｅ，
Ｖｓｏ随着 Ｍ 的提高而降低。 由此， 可进一步得出 Ｖｓｏ与

Ｖｏｏ的关系： 当 Ｍ 较高 （高于 Ｍ０） 时， Ｖｓｏ ＜Ｖｏｏ； 相

反， 当 Ｍ 较低 （低于 Ｍ０ ） 时， Ｖｓｏ ＞ Ｖｏｏ， 如图 １
所示。
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图 １　 过度投资价值与管理者当前薪酬水平关系图

股权激励能够给管理者带来的主要收益为： 如果

采取限制性股票方式， 在企业经营业绩达到行权要求

时， 管理者可获得相应股权； 如果采取股票期权方

式， 当行权价低于当前股价时， 股东行权可获得资本

利得。 以股票期权为例， 假定行权时的股票市场价与

行权价差额为 ＰＶ （ＰＶ＞０）、 股票期权的客观价值为

Ｖｏｅｓ、 管理者的主观感知价值为 Ｖｓｅｓ。 通常， ＰＶ 越高，
Ｖｏｅｓ、 Ｖｓｅｓ越大， 但 Ｖｓｅｓ还受到管理者心理参照点的影

响。 参照依赖理论认为， 人们判断某种情境下的决策

是获 益 还 是 损 失， 是 由 特 定 的 参 照 点 决 定 的

（Ｋａｈｎｅｍａｎ 和 Ｔｖｅｒｓｋｙ， １９７９［１５］ ）。 Ｈｏｌｔｅ 等 （２０１６） ［１６］

便以当前收入水平为参照点， 通过实验检验了医师收

入的参考依存性， 并得出医师的收入偏好决定了其

“绩效薪酬” 和其他激励计划的有效性。 同理， 管理

者对股权激励力度的判断也由其所选取的参照点决定。
何者可被视为参照点？ Ｋａｈｎｅｍａｎ 和 Ｔｖｅｒｓｋｙ （１９７９） ［１５］

认为， 决策者的现状可被当作是默认参照点。 Ｙａｔｅｓ
和 Ｓｔｏｎｅ （１９９２） ［１７］根据参照点的特点进一步将其分

为现状参照点 （如当前财富状况） 和非现状参照点

（如目标绩效等）。 另外， 有学者提出了多参照点概

念， 如 Ｗａｎｇ 和 Ｊｏｈｎｓｏｎ （２０１２） ［１８］ 提出存在 “底线、
现状和目标” 三参照点。 由此可见， 当前现状是最

普遍的参照点。 股权激励计划制定后， 管理者会将当

前持股比例 （Ｒｓ） 作为判断股权激励力度的基本参

照点之一。 股权激励给管理者带来的价值具有敏感性

递减的特点， 即边际价值随管理者现有财富的增加而

减少 （Ｂｏｒｇｅｒ 和 Ｆｏｓｇｅｒａｕ， ２００８［１９］ ）。 在 Ｒｓ 为零或较

低时， 股权激励给管理者带来的边际价值较高， 而在

Ｒｓ 较高的情况下， 股权激励的边际价值将大大降低，
也就是说， Ｖ′ｓｅｓ（Ｒｓ） ＜ ０。 综上可得 Ｖｏｅｓ、 Ｖｓｅｓ 间的关

系： 当 Ｒｓ ＞Ｒｓ ０ 时， Ｖｓｅｓ ＜ Ｖｏｅｓ； 相反， 当 Ｒｓ ＜Ｒｓ ０ 时，
Ｖｓｅｓ＞Ｖｏｅｓ， 如图 ２ 所示。
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图 ２　 股权激励价值与管理者持股水平关系图

管理者主观感知的股权激励价值 （Ｖｓｓ） 还取决

于股权激励的行权概率 （Ｐｂ）， 而股权激励能否行权

主要取决于公司未来能否实现股东设定的业绩目标。
管理者如何判断能否达到业绩目标呢？ 根据 “经验

法则”， 在面对复杂问题时， 人们往往可能依靠过去

的信息或经验来进行决策， 依据过去的趋势对未来的

走势进行估计 （Ｓｈｌｌｅｒ， １９８８［２０］ ）。 这种 “趋势追逐”
倾向驱使管理者参照过去的业绩水平 （ ｒｏｅ） 来判断

未来达到行权目标的可能性 （Ｐｏｂ）。 通常， ｒｏｅ 越高，
Ｐｏｂ越高； ｏｖｅｒｉ 越高， Ｐｏｂ 越低， 即 Ｐ′ｏｂ（ ｒｏｅ） ＞ ０， Ｐ′ｏｂ
（ｏｖｅｒｉ）＜０。 前景理论认为， 当人们面临额外的财富
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收益时， 会选择风险规避， 而面临可能的财富损失

时， 会选择积极地面对风险 （ Ｔｖｅｒｓｋｙ 和 Ｗａｋｋｅｒ，
１９９５［２１］）。 Ｐｏｂ较高意味着， 在最优投资规模下， 管

理者有较高的概率获得股权激励， 过度投资反而可能

导致股权激励的丧失， 即管理者面临正向绩效反馈

（Ｉｙｅｒ 和 Ｍｉｌｌｅｒ， ２００８［２２］ ）。 此时会产生 “确定效应”
（Ｍａｃｈｉｎａ， １９８７［２３］）， 管理者会高估确定性收益， 低

估风险收益， 表现为盈利区域的风险规避。 该情形

下， 管理者会尽量避免过度投资， 即当 Ｐｏｂ超过某一

水平 （Ｐｏｂ０） 时， Ｐｓｂ与 ｏｖｅｒｉ 呈反向关系。 Ｐｏｂ较低意

味着， 不论管理者是否过度投资， 行权概率均较低，
此时会产生 “反射效应”。 “反射效应” 意味着损失

区域的风险偏好， 在这种情形下， 管理者会认为通过

过度投资 “搏一把” 反而可能提高行权概率， 即当

Ｐｏｂ＜Ｐｏｂ０时， Ｐｓｂ与 ｏｖｅｒｉ 呈正向关系。 由此可得 Ｐｓｂ与

ｏｖｅｒｉ 的总体关系为
Ｐ′ｓｂ（ｏｖｅｒｉ）＜０， Ｐｏｂ＞Ｐｏｂ０

Ｐ′ｓｂ（ｏｖｅｒｉ）＞０， Ｐｏｂ≤Ｐｏｂ０
{ 。 由前

文可知， Ｐ′ｏｂ（ ｒｏｅ） ＞ ０， 也就意味着存在 ｒｏｅ０， 令

Ｐｏｂ（ ｒｏｅ） ＝ Ｐｏｂ０， 即
Ｐ′ｓｂ（ｏｖｅｒｉ）＜０， ｒｏｅ＞ｒｏｅ０
Ｐ′ｓｂ（ｏｖｅｒｉ）＞０， ｒｏｅ≤ｒｏｅ０

{ 。 进一步

可得 Ｐｓｂ、 Ｐｏｂ 的关系： 当 ｒｏｅ ＞ ｒｏｅ０ 时， Ｐｓｂ ＜Ｐｏｂ； 当

ｒｏｅ＜ｒｏｅ０时， Ｐｓｂ＞Ｐｏｂ， 如图 ３ 所示。
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图 ３　 股权激励行权概率与过度投资、 当前业绩水平关系图

综上， 可得管理者 “非理性” 时， 过度投资价

值函数 Ｖｓ：

Ｖｓ ＝Ｖｓｏ－Ｖｓｓ （１）

管理者为 “理性人” 时， 过度投资价值函数 Ｖｏ：

Ｖｏ ＝ Ｖｏｏ－Ｖｏｓ （２）

其中， 根据前文分析可知：

Ｖｓｓ ＝Ｖｓｅｓ×（１－Ｐｓｂ）；Ｖｏｓ ＝Ｖｏｅｓ×（１－Ｐｏｂ） （３）

将式 （３） 代入式 （１）、 式 （２） 可得：

Ｖｓ ＝Ｖｓｏ－Ｖｓｅｓ×（１－Ｐｓｂ）；Ｖｏ ＝ Ｖｏｏ－Ｖｏｓｅ×（１－Ｐｏｂ） （４）

本研究的前提假设是 Ｖｏｓ≥Ｖｏｏ且 Ｖｏｓ、 Ｖｏｏ相差不太

悬殊， 即 Ｖｏ≤０。 只有在 Ｖｓ≤０ 时， 股权激励才能有

效抑制管理者的过度投资。 结合上述分析： 在 Ｖｓｓ ＝
Ｖｏｓ条件下， 当 Ｍ＜Ｍ０ 时， Ｖｓｏ＞Ｖｏｏ， 从而可能导致 Ｖｓ＞
０， 此时， 股权激励失效。 在 Ｖｓｏ ＝ Ｖｏｏ、 Ｐｓｂ ＝ Ｐｏｂ条件

下， 当 Ｒｓ＞Ｒｓ ０ 时， Ｖｓｅｓ ＜Ｖｏｅｓ， 由此导致 Ｖｓｓ ＜Ｖｏｓ， 进一

步可能导致 Ｖｓ ＞０。 在 Ｖｓｏ ＝ Ｖｏｏ、 Ｖｓｓ ＝ Ｖｏｓ 条件下， 当

ｒｏｅ＜ｒｏｅ０ 时， Ｐ′ｓｂ（ｏｖｅｒｉ） ＞０， 股权激励非但不会抑制

过度投资， 反而会促进过度投资。
综合上述分析， 提出本文研究假设：
Ｈ１： 只有在管理层持股水平低于某临界值时，

股权激励计划才能有效发挥激励效应， 减少过度

投资。
Ｈ２： 只有在管理层货币薪酬水平跨过一定门槛

时， 股权激励抑制过度投资的作用才能得以有效

发挥。
Ｈ３： 当盈利水平超过某一门槛值时， 股权激励

能有效抑制过度投资； 而在盈利水平低于该门槛值

时， 股权激励反而会促进过度投资。

三、 研究设计

（一） 模型设定与变量选取

１􀆰 过度投资测度模型。
本文参照 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２４］ 的预期投资模型

对过度投资进行测度。 企业总投资支出包括两部分：
维持性投资支出、 新增投资支出。 维持性投资支出是

维持现有投资规模下企业正常运转的支出， 可根据企

业折旧和摊销计算。 新增投资支出是企业扩大规模时

对新增项目的支出， 可分为两部分， 一部分是根据企

业发展能力、 企业规模、 资本结构、 现金流等测度的

企业最优投资规模， 另一部分为残差项， 模型中将其

视为非效率投资。 具体模型设定如下：

ｉｎｖｅｓｔｉｔ ＝ β０ ＋ β１ ｇｒｏｗｔｈｉ，ｔ －１ ＋ β２ ｌｎｓｉｚｅｉ，ｔ －１
＋ β３ ｌｅｖｉ，ｔ －１ ＋ β４ ｌｉｑｉ，ｔ －１ ＋ β５ ａｇｅｉ，ｔ －１
＋ β６ ｒｅｔｉ，ｔ －１ ＋ β７ ｉｎｖｅｓｔｉ，ｔ －１ ＋ ∑ｙｅａｒ

＋ ∑ ｉｎｄ ＋ εｉｔ （５）

其中， ｉｎｖｅｓｔｉｔ为 ｉ 公司 ｔ 期的投资支出， ｉｎｖｅｓｔｉｔ ＝ （构
建固定资产、 无形资产和其他长期资产支付的现金＋
购买子公司及其他营业单位支付的现金－处置子公司

及其他营业单位收到的现金－固定资产折旧－无形

资产和 其 他 长 期 资 产 摊 销） ／总资产平均余额；
０７
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ｇｒｏｗｔｈｉ，ｔ－１代表企业发展能力， 选取主营业务收入增

长率作为代理变量； ｌｎｓｉｚｅｉ，ｔ－１代表公司规模， 以总资

产平均余额的自然对数表示； ｌｅｖｉ，ｔ－１表示资产负债率；
ｌｉｑｉ，ｔ－１表示公司流动性， 以 ｔ－１ 期货币资金除以总资

产平均余额表示； ａｇｅｉ，ｔ－１代表上市年龄； ｒｅｔｉ，ｔ－１代表

个股回报率。 此外， 控制了行业和年度。 如果回归残

差项为正， 表示过度投资； 如果残差项为负， 表示投

资不足。
２􀆰 股权激励与过度投资面板门槛模型。
为检验股权激励对过度投资的非线性影响， 本文

设定模型 （６）：

ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｉｔ ＝α０＋α１Ｘ ｉｔ＋α２ｓｔｏｃｋｉｔ（ｑｉｔ≤γ１）
＋α３ｓｔｏｃｋｉｔ（γ１＜ｑｉｔ≤γ２）
＋α４ｓｔｏｃｋｉｔ（ｑｉｔ＞γ２）＋μｉｔ （６）

其中： ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔｉｔ表示过度投资， 以模型 （５） 回归正

的残差项作为代理变量。 ｓｔｏｃｋｉｔ表示股权激励哑变量，
如果公司发布了股票期权、 限制性股票、 股票增值权

等股权激励计划， 取值为 １， 否则， 取值为 ０。 ｑｉｔ表

示门槛变量， 具体包括管理层持股比例 （ｍｓｈａｒｅ）、
管理层货币薪酬水平 （ ｌｎｐａｙ）、 企业业绩 （ ｒｏｅ）。 管

理层货币薪酬水平为董事、 监事、 总经理、 副经理、
财务负责人和公司章程规定的其他高管人员的货币薪

酬总额， 为了消除异方差， 并减少数据的波动， 后文

回归中对其进行了对数化处理。 考虑到股权激励的行

权条件通常围绕股东利益设定， 故选取净资产收益率

作为企业业绩的代理变量。 γ１、 γ２、 γ３ 分别表示门

槛值。 Ｘ ｉｔ为控制变量， 借鉴前人研究成果， 主要选

取企业规模 （ｌｎｓｉｚｅ）、 成长性 （ ｔｏｂｉｎｑ）、 现金流水平

（ｃａｓｈ）、 资本结构 （ ｌｅｖ）、 机构持股 （ ｉｓ）、 董事会规

模 （ｂｏａｒｄ） 作为控制变量。 企业规模以总资产平均

余额的自然对数衡量， 企业规模越大， 管理者控制的

资源越多， 过度投资倾向越严重， 预期回归系数符号

为正。 企业成长性以 Ｔｏｂｉｎ⁃Ｑ 值衡量， 企业成长性越

强， 说明企业处于快速发展期， 投资需求越大， 过度

投资可能性越大， 预期回归系数符号为正。 现金流水

平以经营活动产生的现金流量净额与期初总资产的比

值衡量， 企业现金流越充裕， 自由现金流水平越高，
管理者越便于采取过度投资等自利行为， 预期回归系

数符号为正。 资本结构以资产负债率衡量， 企业负债

水平越高， 管理者受到的来自债权人的监督越强， 越

能够抑制管理者的过度投资行为， 预期回归系数符号

为负。 机构持股以机构投资者持股比例衡量， 机构投

资者持股比例越高， 来自机构投资者的有效监督越能

阻碍管理者采取过度投资等自利行为， 预期回归系数

符号为负。 μｉｔ为残差项。
（二） 样本与数据来源

门槛效应模型的估计要求采用平衡面板数据， 如果

选择的样本期较长， 则由关键数据缺失导致的样本损失

量较大， 此外， 考虑到数据的可得性， 本文选取 ２０１２—
２０１６ 年我国沪深交易所全部 Ａ 股上市公司作为研究样

本。 样本筛选主要遵循以下标准： （１） 剔除金融类上市

公司； （２） 剔除财务状况异常的 ＳＴ、 ∗ＳＴ 类上市公司，
以避免财务信息质量和异常值影响实证结果； （３） 剔除

关键数据缺失的样本。 由此构造了共包含４ １２５个观察值

的平衡面板数据样本， 具体数据清洗过程如表 １ 所示。
本文的基础数据主要来自国泰安 （ＣＳＭＡＲ）、 Ｗｉｎｄ 资讯

数据库、 同花顺 ｉＦｉｎＤ 金融数据终端。

表 １ 样本数据清洗过程

过度投资测算样本筛选说明

基础样本量 １３ ５７５

剔除金融类上市公司后样本量 １３ ２５７

剔除 ＳＴ、 ∗ＳＴ 公司后样本量 １２ ７６６

剔除数据缺失公司后样本量 ９ ６５５

股权激励对过度投资门槛效应检验样本说明

基础样本量 ９ ６５５

剔除管理层持股比例缺失公司后样本量 ９ ４３５

剔除管理层货币薪酬数据缺失公司后样本量 ５ ７０５

剔除 Ｔｏｂｉｎ⁃Ｑ 值缺失公司后样本量 ５ ５５０

剔除数据不平衡公司后样本量 ４ １２５

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 为主要变量描述性统计结果。 ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ 的均

值为 ０􀆰 ０３５ ５， 表明样本公司过度投资额占总资产平

均余额的比重达到了 ３􀆰 ５５％。 ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ 的标准差为

０􀆰 １７３ １， 说明样本公司间在过度投资方面存在较大

差异。 ｓｔｏｃｋ 的均值为 ０􀆰 １４６ ４， 表明仅有 １４􀆰 ６４％的

企业实施了股权激励计划。 ｌｎｐａｙ、 ｍｓｈａｒｅ、 ｒｏｅ 的标

准差分别为 ０􀆰 ７１３ ５、 １９􀆰 ７３３ ７、 ０􀆰 １３５ ９， 均较高，
说明样本公司在管理层货币薪酬、 管理层持股水平、
企业业绩间均存在较大差距。

１７
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表 ２ 主要变量描述性统计

统计量 ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ ｓｔｏｃｋ ｌｎｐａｙ ｍｓｈａｒｅ ｌｎｓｉｚｅ ｔｏｂｉｎｑ ｒｏｅ ｃａｓｈ ｌｅｖ ｉｓ

平均值 ０􀆰 ０３５ ５ ０􀆰 １４６ ４ １５􀆰 ２３５ ８ １３􀆰 ９２６ １ ２２􀆰 １０４ ６ ２􀆰 ３２２ ８ ０􀆰 ０７０ １ ０􀆰 ０６０ ３ ０􀆰 ３９８ ５ ４０􀆰 ０７６ ５

标准差 ０􀆰 １７３ １ ０􀆰 ３５３ ６ ０􀆰 ７１３ ５ １９􀆰 ７３３ ７ １􀆰 １３８ ３ ２􀆰 ０２６ ０ ０􀆰 １３５ ９ ０􀆰 １６３ ７ ０􀆰 １９８ ２ ２３􀆰 ７３６ ４

最大值 ５􀆰 ９５６ ４ １􀆰 ０００ ０ １７􀆰 ９４９ ０ ８４􀆰 ９４２ ５ ２７􀆰 ３５５ ７ ３１􀆰 ４２３ ２ ０􀆰 ６９０ １ ６􀆰 ４０９ ５ １􀆰 １１２ ３ １８５􀆰 ００４ ８

最小值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １２􀆰 ９２２ ９ ０􀆰 ０００ ０ １８􀆰 ６７４ ６ ０􀆰 １０３ ６ －４􀆰 ６９０ ３ －３􀆰 ２２４ ２ ０􀆰 ００８ ０ ０􀆰 ０００ ０

中位数 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １５􀆰 １８６ １ １􀆰 ０３８ ６ ２１􀆰 ９４１ １ １􀆰 ７８９ ４ ０􀆰 ０６６ ３ ０􀆰 ０５２ ８ ０􀆰 ３８６ ３ ４１􀆰 ５１８ ６

表 ３ 为不同所有权性质企业主要变量的描述性统

计结果。 ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ 的均值表明， 非国有企业的过度投

资比例 （４􀆰 １６％） 要高于国有企业 （２􀆰 ４２％）。 从这一

角度来看， 非国有企业的代理问题更为严重。 可能的

原因在于， 国企高管的政治晋升需求在一定程度上抑

制了其自利行为动机。 ｓｔｏｃｋ 的均值表明， 国有企业股

权激励实施比例 （０􀆰 ０３５ ７） 远小于非国有企业

（０􀆰 ２０７ ０）， 国企在实施股权激励计划方面更为谨慎。
主要原因可能在于， 国企治理结构较为复杂， 使其股

权激励一直存在很多争议， 且很多国企的利润主要来

自其资源垄断地位， 而非管理者的努力。 因此， 国企

股权激励计划的制定和执行存在较多困难。 从 ｌｎｐａｙ、
ｍｓｈａｒｅ、 ｒｏｅ 来看， 国企的平均高管薪酬水平要高于非

国企， 但管理层持股比例和企业业绩均低于非国企。

表 ３ 不同所有权性质企业主要变量描述性统计

所有权性质 统计量 ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ ｓｔｏｃｋ ｌｎｐａｙ ｍｓｈａｒｅ ｒｏｅ

非国有

国有

平均值 ０􀆰 ０４１ ６ ０􀆰 ２０７ ０ １５􀆰 １７４ ３ ２１􀆰 １３９ １ ０􀆰 ０７８ ４

标准差 ０􀆰 ２０９ ０ ０􀆰 ４０５ ２ ０􀆰 ６５５ ５ ２１􀆰 ２３１ ７ ０􀆰 ０９５ １

最大值 ５􀆰 ９５６ ４ １􀆰 ０００ ０ １７􀆰 ９４９ ０ ８４􀆰 ９４２ ５ ０􀆰 ６９０ １

最小值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １３􀆰 ２６９ ０ ０􀆰 ０００ ０ －０􀆰 ８６１ ３

中位数 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １５􀆰 １２２ ２ １４􀆰 ４９０ ７ ０􀆰 ０７０ ６

平均值 ０􀆰 ０２４ ２ ０􀆰 ０３５ ７ １５􀆰 ３５８ ７ ０􀆰 ７３１ ９ ０􀆰 ０５４ ９

标准差 ０􀆰 ０６８ ９ ０􀆰 １８５ ５ ０􀆰 ６８８ ２ ２􀆰 ８２１ ６ ０􀆰 １８８ １

最大值 １􀆰 ８７４ ６ １􀆰 ０００ ０ １７􀆰 ７６６ ７ ３１􀆰 ９２３ ２ ０􀆰 ６５８ ６

最小值 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １２􀆰 ９２２ ９ ０􀆰 ０００ ０ －４􀆰 ６９０ ３

中位数 ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １５􀆰 ３０３ ２ ０􀆰 ００３ ４ ０􀆰 ０５８ ５

（二） 股权激励对过度投资的非线性影响实证

检验

１􀆰 门槛效应检验。
实证研究前， 首先需检验股权激励对过度投资的

影响是否存在门槛效应， 在存在门槛效应前提下进一

步估计门槛值。 本文主要采用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法来进行

门槛效应检验。 为确定门槛个数， 分别在单门槛、 双

门槛假设下对门槛效应进行了分析， 表 ４ 报告了这两

种情况下得到的 Ｆ 统计值和采用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法模拟

得到的 Ｐ 值。 以管理层持股水平 （ｍｓｈａｒｅ） 为门槛变

量进行门槛效应检验的结果显示， 在无门槛假设下，
Ｆ 统计值为 １７􀆰 ０４， Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 模拟得到的 Ｐ 值为

０􀆰 ０００ ０， 表明在 １％的显著性水平上拒绝原假设， 说

明存在一个门槛值。 随后进行双门槛检验， 在只存在

１ 个门槛值假设下， Ｆ 值为 １􀆰 ６４， Ｐ 值为 ０􀆰 ９００ ０，

表明即使在 １０％的水平下也不能拒绝原假设， 即只

存在一个门槛值。 在存在门槛效应的基础上， 经检验

得到的门槛值如表 ５ 所示， 管理层持股水平的门槛值

为 ２２􀆰 ９６４ ５％。 以管理层货币薪酬自然对数 （ ｌｎｐａｙ）
为门槛变量进行门槛效应检验结果表明， 单门槛效应

在 ５％显著性水平上显著， 双门槛效应不显著， 表明

存在货币薪酬单门槛效应， 门槛值为 １４􀆰 ８８０ ２。 以净

资产收益率 （ ｒｏｅ） 为门槛变量进行门槛效应检验结

果表明， 单门槛效应在 １％水平上显著， 双门槛效应

不显著， 表明存在企业业绩单门槛效应， 门槛值为

０􀆰 ００５ ６。 综上， 在选取管理层持股水平、 货币薪酬

水平、 企业业绩作为门槛变量时， 股权激励对过度投

资的影响主要存在单门槛效应。 因此， 后文主要基于

单门槛模型展开讨论。
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表 ４ 门槛效应检验结果

门槛变量 假设检验
Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ ＬＭ 值 不同显著水平临界值

Ｆ 值 Ｐ 值 ９０％ ９５％ ９９％

ｍｓｈａｒｅ

ｌｎｐａｙ

ｒｏｅ

Ｈ０： 无门槛值

Ｈ１： 存在 １ 个门槛值
１７􀆰 ０４∗∗∗ ０􀆰 ０００ ０ ９􀆰 １１４ ９ １０􀆰 ２１０ ４ １０􀆰 ２１０ ４

Ｈ０： 存在 １ 个门槛值

Ｈ１： 存在 ２ 个门槛值
１􀆰 ６４ ０􀆰 ９００ ０ １５􀆰 ６９２ ９ １６􀆰 ２１１ ８ １６􀆰 ２１１ ８

Ｈ０： 无门槛值

Ｈ１： 存在 １ 个门槛值
２３􀆰 ４２∗∗ ０􀆰 ０２０ ０ １２􀆰 ７８８ １ １８􀆰 ８６９ ８ ２４􀆰 ６４７ ４

Ｈ０： 存在 １ 个门槛值

Ｈ１： 存在 ２ 个门槛值
－０􀆰 ４０ １􀆰 ０００ ０ １１􀆰 ２９８ ９ １５􀆰 ４３６ ８ ２９􀆰 ６５３ １

Ｈ０： 无门槛值

Ｈ１： 存在 １ 个门槛值
４８􀆰 ２２∗∗∗ ０􀆰 ０００ ０ ９􀆰 ４８４ ９ １５􀆰 ４７２ ２ ２５􀆰 ９２５ ０

Ｈ０： 存在 １ 个门槛值

Ｈ１： 存在 ２ 个门槛值
２􀆰 ７０ ０􀆰 ５００ ０ ６􀆰 ７７１ ９ １３􀆰 ４１３ ２ １３􀆰 ４１３ ２

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％水平上显著， 下同。

表 ５ 门槛变量估计结果

门槛变量 估计值 ９５％置信区间

门槛 ｍｓｈａｒｅ ２２􀆰 ９６４ ５ ［１９􀆰 ５７１ ９， ２５􀆰 ０３５ ６］

门槛 ｌｎｐａｙ １４􀆰 ８８０ ２ ［１４􀆰 ８２６ ９， １４􀆰 ９１４ １］

门槛 ｒｏｅ ０􀆰 ００５ ６ ［－０􀆰 ０５７ ４， ０􀆰 ０２６ ９］

２􀆰 管理层持股比例的门槛效应。
表 ６ 列 （１） 为以管理层持股比例为门槛变量，

在单门槛效应下对模型 （６） 进行估计的结果。 由表

６ 可见， 在管理层持股水平低于门槛值时， 股权激励

对过度投资存在显著的抑制作用； 在管理层持股水平

高于门槛值时， 股权激励的系数虽然仍为负， 但变得

不显著。 这表明只有在管理层持股低于一定水平时，
股权激励才能发挥其抑制过度投资的作用， 假设 Ｈ１
得证。 从控制变量的回归结果来看， 企业规模、 现金

流水平与过度投资显著正相关， 表明管理层所控制的

资源越多、 企业自由现金流水平越高， 管理层的自利

行为空间越大。

表 ６ 门槛参数估计与检验结果

被解释变量： ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ （１） （２） （３）

ｌｎｓｉｚｅ ０􀆰 ０７０ ３∗∗∗

（１０􀆰 ０７）
０􀆰 ０７１ ８∗∗∗

（１０􀆰 ２８）
０􀆰 ６９９ ５∗∗∗

（１０􀆰 ０６）

ｔｏｂｉｎｑ
－０􀆰 ００２ １
（－１􀆰 ２０）

－０􀆰 ００２ ０
（－１􀆰 １７）

－０􀆰 ００１ ７
（－０􀆰 ９８）

续前表

被解释变量： ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ （１） （２） （３）

ｃａｓｈ ０􀆰 ６３６ １∗∗∗

（４０􀆰 ６７）
０􀆰 ６３４ ６∗∗∗

（４０􀆰 ６０）
０􀆰 ６３８ ４∗∗∗

（４０􀆰 ９６）

ｌｅｖ
－０􀆰 ００６ ３
（－０􀆰 ２１）

０􀆰 ０００ ６
（０􀆰 ０２）

－０􀆰 ００４ ５
（－０􀆰 １５）

ｉｓ
－０􀆰 ０００ ２
（－０􀆰 ８０）

－０􀆰 ０００ ２
（－１􀆰 ２１）

－０􀆰 ０００ ３
（－１􀆰 ２７）

ｂｏａｒｄ ０􀆰 ００５ ５∗

（１􀆰 ７９）
０􀆰 ００６ ３∗∗

（２􀆰 ０５）
０􀆰 ００５ ９∗

（１􀆰 ９２）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ｍｓｈａｒｅ＜２２􀆰 ９６４ ５）

－０􀆰 ０８５ ２∗∗∗

（－６􀆰 ２６）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ｍｓｈａｒｅ≥２２􀆰 ９６４ ５）

－０􀆰 ０１３ ５
（－０􀆰 ８５）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ｌｎｐａｙ＜１４􀆰 ８８０ ２）

０􀆰 ０２５ ８
（１􀆰 １８）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ｌｎｐａｙ≥１４􀆰 ８８０ ２）

－０􀆰 ０６９ ３∗∗∗

（－６􀆰 ０４）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ ｒｏｅ＜０􀆰 ００５ ６）

０􀆰 １６７ ０∗∗∗

（４􀆰 ４４）

ｓｔｏｃｋ·Ｉ
（ ｒｏｅ≥０􀆰 ００５ ６）

－０􀆰 ０６１ ３∗∗∗

（－５􀆰 ５４）

＿ｃｏｎｓ －１􀆰 ５８３ ９∗∗∗

（－１０􀆰 ２９）
－１􀆰 ６２３ ０∗∗∗

（－１０􀆰 ５４）
－１􀆰 ５７６ ７∗∗∗

（－１０􀆰 ２８）

Ｒ２ ０􀆰 ３７８ ９ ０􀆰 ３７８ ０ ０􀆰 ３８２ ６

Ｎ ４ １２５ ４ １２５ ４ １２５

　 　 注： 括号中为 ｔ 值， 下同。
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３􀆰 管理层货币薪酬的门槛效应。
表 ６ 列 （２） 为以管理层货币薪酬自然对数为门槛

变量， 在单门槛效应下对模型 （６） 的估计结果。 在

管理层货币薪酬自然对数值低于门槛值时， 管理层可

能更倾向于利用过度投资来扩大企业规模， 从而达到

提高货币薪酬的目的。 因此， 股权激励对过度投资的

抑制作用不显著。 当管理层货币薪酬自然对数值高于

门槛值时， 管理层通过扩大公司规模所能实现的薪酬

提升幅度有限， 其更倾向于努力获取股权激励收益。
此时， 股权激励能有效抑制管理者自利行为， 表现为

与过度投资间显著的负相关关系。 假设 Ｈ２ 得以验证。
４􀆰 企业业绩的门槛效应。
表 ６ 列 （３） 为以净资产收益率为门槛变量， 在单

门槛效应下对模型 （６） 的估计结果。 回归结果表明，
在净资产收益率高于门槛值时， 股权激励对过度投资具

有显著的负向影响； 在净资产收益率低于门槛值时， 股

权激励反而促进了管理者的过度投资行为。 可能的原因

在于， 在净资产收益率较高时， 管理者预计股权激励的

行权概率较高， 所以投资较保守。 在净资产收益率较低

时， 股权激励行权概率较低， 管理者可能会产生赌博心

态， 投资于净现值小于零、 但一旦成功便能够获取较高

收益的项目。 据此， 假设 Ｈ３ 得证。
（三） 稳健性检验

为考察上述研究结论是否稳健， 本节将实证研究

方法变更为面板模型分组回归， 并对研究假设进行了

再检验。 具体地， 将总样本分别按管理层持股水平、
管理层货币薪酬水平、 企业业绩的门槛值 （２２􀆰 ９６４ ５、
１４􀆰 ８８０ ２、 ０􀆰 ００５ ６） 分为低持股水平组、 高持股水

平组、 低货币薪酬组、 高货币薪酬组、 低业绩组、 高

业绩组， 分析各样本组股权激励对过度投资的影响是

否具有异质性， 回归结果如表 ７ 所示。 由表 ７ 可见，
面板模型分组方法的参数估计结果与门槛模型估计结

果基本一致。 只有在低持股水平组、 高货币薪酬组、
高业绩组中， 股权激励对过度投资具有显著的抑制作

用。 在其他组中， 该抑制作用并未得到验证， 甚至在

有些组中， 股权激励对过度投资发挥了促进作用。 以

上结果再次证实了股权激励对过度投资存在非线性影

响， 本文研究结论是稳健的。

表 ７ 稳健性检验结果

被解释变量：
ｏｖｅｒｉｎｖｅｓｔ

低持股水平组

（１）
高持股水平组

（２）
低货币薪酬组

（３）
高货币薪酬组

（４）
低业绩组

（５）
高业绩组

（６）

ｓｔｏｃｋ
－０􀆰 ０６３ ４∗∗∗

（－４􀆰 ９９）
０􀆰 ０１３ ７
（０􀆰 ５７）

０􀆰 １００ ３∗∗∗

（２􀆰 ６８）
－０􀆰 ０５８ ７∗∗∗

（－４􀆰 ９５）
０􀆰 ７０４ ９∗∗∗

（４􀆰 ７７）
－０􀆰 ０５１ ２∗∗∗

（－４􀆰 ８０）

ｌｎｓｉｚｅ ０􀆰 １０３ ９∗∗∗

（１０􀆰 ２９）
０􀆰 １８７ ４∗∗∗

（８􀆰 ８４）
０􀆰 ２１８ ７∗∗∗

（１０􀆰 ５０）
０􀆰 ０７０ ０∗∗∗

（６􀆰 ３３）
０􀆰 ３８０ ６∗∗∗

（６􀆰 ３２）
０􀆰 ０９７ ６∗∗∗

（１０􀆰 ７０）

ｔｏｂｉｎｑ ０􀆰 ００８ ３∗∗∗

（３􀆰 ６１）
０􀆰 ００１ ２
（０􀆰 ２５）

－０􀆰 ００８ ７∗∗

（－２􀆰 ２９）
０􀆰 ００６ ９∗∗∗

（２􀆰 ６２）
－０􀆰 ０１２ ６
（－０􀆰 ７７）

０􀆰 ００４ ９∗∗

（２􀆰 ４８）

ｃａｓｈ ０􀆰 ５１４ ５∗∗∗

（２４􀆰 ２７）
０􀆰 ３６０ ９∗∗∗

（６􀆰 ２８）
０􀆰 ５３６ １∗∗∗

（２２􀆰 ９８）
０􀆰 ６９７ ４∗∗∗

（２７􀆰 １０）
０􀆰 ２４１ ５
（０􀆰 ９１）

０􀆰 ６４０ ０∗∗∗

（４２􀆰 ５６）

ｌｅｖ ０􀆰 ０８４ ８∗∗

（２􀆰 ４７）
－０􀆰 ３３２ ４∗∗∗

（－５􀆰 １３）
－０􀆰 ２０３ ２∗∗∗

（－３􀆰 ３８）
０􀆰 ０２７ ５
（０􀆰 ７３）

－０􀆰 ５２２ ３∗∗∗

（－３􀆰 ９４）
０􀆰 ０５７ ６∗

（１􀆰 ８６）

ｉｓ
－０􀆰 ０００ ３
（－１􀆰 ４３）

０􀆰 ００１ ２∗∗

（２􀆰 １７）
０􀆰 ００１ １∗∗

（２􀆰 ２４）
－０􀆰 ０００ ９∗∗∗

（－４􀆰 １０）
０􀆰 ００３ ３∗

（１􀆰 ８５）
－０􀆰 ０００ ５∗∗∗

（－２􀆰 ７１）

ｂｏａｒｄ
－０􀆰 ００４ ９
（－１􀆰 ４１）

０􀆰 ００８ ３
（１􀆰 ２５）

０􀆰 ０４２ ２∗∗∗

（５􀆰 ００）
－０􀆰 ００２ ３
（－０􀆰 ６８）

０􀆰 ０１０ ４
（０􀆰 ６０）

０􀆰 ０００ ２
（０􀆰 ０６）

Ｒ２ ０􀆰 ５３８ ７ ０􀆰 １９４ ２ ０􀆰 ５６２ ７ ０􀆰 ２９８ ９ ０􀆰 ５３９ ３ ０􀆰 ４５３ ３

Ｎ ３ ００４ １ １２１ １ １６１ ２ ９６４ ４１３ ３ ７１２

五、 结论与建议

股权激励对过度投资的抑制作用可能存在激励力

度门槛效应。 本文利用 ２０１２—２０１６ 年 Ａ 股上市公司

数据， 在采用 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２４］ 的预期投资模型

测算企业过度投资水平的基础上， 运用面板门槛回归

模型， 实证检验了股权激励对过度投资的非线性影

响。 本文主要结论如下： （１） 管理层持股水平对股

权激励的过度投资抑制作用存在单门槛效应。 管理层

持股水平低于门槛值时， 股权激励才能有效抑制过度

投资； 持股水平高于门槛值时， 股权激励的过度投资

抑制作用不显著。 （２） 管理层货币薪酬水平对股权

激励过度投资抑制作用存在单门槛效应。 管理层货币

薪酬水平自然对数低于门槛值时， 股权激励不存在显
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著的过度投资抑制作用； 货币薪酬高于门槛值时， 股

权激励收益才可能高于过度投资收益， 从而抑制管理

者过度投资行为。 （３） 企业业绩对股权激励过度投

资抑制作用存在单门槛效应。 企业净资产收益率跨过

门槛值时， 管理者预期股权激励行权可能性较高， 从

而抑制过度投资行为； 净资产收益率低于门槛值时，
股权激励反而会加重过度投资。

本文的研究结论可带来如下启示： 并非所有企业

都适合采用股权激励方式来解决代理问题， 当管理者

主观感知的激励力度不足时， 股权激励计划将失效。
所以， 企业应理性采用股权激励计划。 对于管理层持

股水平业已较高的企业而言， 股权激励给管理者带来

的边际效应较低， 企业最好采取其他激励方式。 例

如， 给予管理者精神层面奖励， 赋予其个人价值的肯

定、 社会地位、 卓越荣誉等。 对于管理层薪酬较低的

企业而言， 相比股权激励， 提高绩效薪酬可能是更行

之有效的激励方式。 对于当前业绩表现较差的企业而

言， 对管理层的过度激励反而可能导致 “反射效

应”， 促使管理者采取冒进行为。 因此， 要缓解这类

企业的代理问题， 应将重点放在完善公司治理机制方

面。 本文可能的研究局限在于， 门槛回归的研究结果

主要验证了股权激励对过度投资存在非线性影响， 而

所测度的各门槛变量的门槛值仅针对本文所选取的实

证样本， 因为门槛值可能会随着样本所在行业、 所在

地域、 所处年份等的变动而变动， 因此， 该门槛值并

不具备绝对的通用性。
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人工智能如何促进经济增长和社会福利提升？
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［摘　 要］ 人工智能怎样才能促进经济增长和社会福利提升？ 通过拓展世代交替模型， 构建传统

物质和人工智能两部门生产模型， 笔者发现： 若政府不控制人工智能部门规模， 长期经济发展会陷入

停滞。 在人工智能技术外生给定的情况下， 若政府对人工智能企业征税， 可以实现经济和社会福利的

Ｕ 型增长。 以劳动密集型企业为主的国家比以资本密集型企业为主的国家更容易实现奇点跨越。 为实

现经济快速跨越奇点， 政府可适当增加人工智能的资本投入， 减少传统物质的资本投入。 以劳动密集

型企业为主的国家， 在初始阶段应对人工智能尽量少征税， 鼓励其发展， 达到一定规模后再提高征税

水平， 以资本密集型企业为主的国家应控制人工智能规模。
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ｏｆ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ａｎｄ ｓｏｃｉａｌ ｗｅｌｆａｒｅ ｃａｎ ｂｅ ａｃｈｉｅｖｅｄ􀆰 Ｆｏｒ ｔｈｅ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｄｏｍｉｎａｔｅｄ ｂｙ ｌａｂｏｒ⁃ｉｎｔｅｎｓｉｖｅ
ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ ｔｈｅｙ ａｒｅ ｅａｓｉｅｒ ｔｏ ａｃｈｉｅｖｅ ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ｓｉｎｇｕｌａｒｉｔｙ ｔｈａｎ ｔｈｏｓｅ ｄｏｍｉｎａｔｅｄ ｂｙ ｃａｐｉｔａｌ⁃ｉｎｔｅｎｓｉｖｅ
ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ􀆰 Ｉｎ ｏｒｄｅｒ ｔｏ ｄｅｖｅｌｏｐｅ ａｃｒｏｓｓ ｔｈｅ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｓｉｎｇｕｌａｒｉｔｙ ｑｕｉｃｋｌｙ， ｔｈｅ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｃａｎ ａｐｐｒｏｐｒｉａｔｅｌｙ
ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｃａｐｉｔａｌ ｉｎｐｕｔ ｏｆ ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃｅ ａｎｄ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｉｎ ｔｒａｄｉｔｉｏｎａｌ ｍａｔｅｒｉａｌ􀆰 Ｍｏｒｅｖｅｒ， ｔｈｅ
ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｄｏｍｉｎａｔｅｄ ｂｙ ｌａｂｏｒ⁃ｉｎｔｅｎｓｉｖｅ ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ ｓｈｏｕｌｄ ｌｅｖｙ ａｓ ｌｉｔｔｌｅ ｔａｘｅｓ ｏｎ ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃｅ ｉｎｄｕｓｔｒｙ ａｓ
ｐｏｓｓｉｂｌｅ ｉｎ ｔｈｅ ｉｎｉｔｉａｌ ｓｔａｇｅ ｔｏ ｅｎｃｏｕｒａｇｅ ｉｔｓ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ａｎｄ ｒａｉｓｅ ｔａｘｅｓ ａｆｔｅｒ ｔｈｅｙ ｒｅａｃｈｅｓ ａ ｃｅｒｔａｉｎ
ｓｃａｌｅ􀆰 Ｈｏｗｅｖｅｒ， ｔｈｅ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｄｏｍｉｎａｔｅｄ ｂｙ ｃａｐｉｔａｌ⁃ｉｎｔｅｎｓｉｖｅ ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ ｓｈｏｕｌｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ｔｈｅ ｓｃａｌｅ ｏｆ ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ
ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃｅ ｉｎｄｕｓｔｒｙ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃｅ 　 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｇｒｏｗｔｈ 　 Ｏｖｅｒｌａｐｐｉｎｇ ｇｅｎｅｒａｔｉｏｎｓ ｍｏｄｅｌ 　 Ｔａｘａｔｉｏｎ 　
Ｓｏｃｉａｌ ｗｅｌｆａｒｅ

６７



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·理论经济·

一、 引言

人工智能技术的进步将对经济增长产生重大影响，
极大改变人类生产和生活方式。 人工智能为由人工设

计的装置或系统， 通过算法和数据进行学习， 形成像

人类一样的自主感知和决策能力， 协助人类或者替代

人类完成以往需要人的智力才能胜任的工作。 自动化

是遵循预先设置好的编程规则软件， 让机器代替人类

单调重复性劳动， 解放人类的时间以完成更重要任务。
人工智能技术是自动化一个分支， 两者的相同点是都

会替代人类劳动， 不同点是人工智能涉及学习、 判断

和决策， 自动化则按照预先设定程序执行任务。 由于

两者极其相似， 西方文献并未加以严格区分。
目前文献普遍观点是人工智能将提高社会生产

力， 促 进 经 济 快 速 增 长 （ Ａｃｅｍｏｇｌｕ 等， ２０１４［１］；
Ｂｅｒｇ 等， ２０１８［２］； Ｇｒｅｇｏｒｙ 等， ２０１６［３］ ）。 人工智能可

以通过多种渠道影响经济： 首先， 人工智能通过资本

替代重复性工作， 实现智能化生产， 提高生产率。 第

二， 人工智能可以与劳动者和资本构成互补关系， 提

高劳动者和资本的生产效率。 第三， 人工智能可以促

进创新， 改进现有产品和服务。 第四， 人工智能存在

负面外溢效应和转型成本。 人工智能将替代重复性任

务， 会给劳动力市场带来冲击， 同时产生新的任务，
这对劳动者技能提出了新的要求。 对那些自身技能不

足， 面临被人工智能技术取代或部分取代的劳动者，
要实现工作或岗位转换， 常常具有相应的成本。 第五，
人工智能发展会扩大不同国家、 地区、 企业和劳动者

的差距， 占领科技制高点， 将带来丰厚的利润回报。
理论方面， Ｈａｎｓｏｎ （２００１） ［４］ 曾构建一个简单的

外生增长模型估计人工智能对经济的影响。 人工智能

分为互补型和替代型两种， 最初互补效应占主导地

位， 劳动力工资随着计算机生产率提高而增长。 但最

终替代效应占主导地位， 导致工资下降速度与计算机

价格下降速度一样快， 经济则会快速增长。 不过，
Ｈａｎｓｏｎ 的模型没有考虑新生工作对经济增长的影响。
Ａｕｔｏｒ （２０１５） ［５］ 指出， 自动化的确会替代部分劳动

力， 但自动化同时也会产生新的劳动力需求， 从而提

高社会产出。 Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｒｅｓｔｒｅｐｏ （２０１８） ［６］ 构建了

基于任务的生产模型， 指出自动化尽管会替代过去由

劳动力完成的旧任务， 但也会创建新任务， 新任务会

增加劳动收入在社会总产出中的份额， 故自动化同时

具有负的替代效应和正的生产力效应。 Ｈéｍｏｕｓ 和

Ｏｌｓｅｎ （２０１４） ［７］构建了一个直接技术变革的内生增长

模型， 其中自动化与低技能工人是相互替代的， 和高

技能工人则是互补的， 而横向创新 （ｈｏｒｉｚｏｎｔａｌ ｉｎｎｏ⁃
ｖａｔｉｏｎ） 将增加对两类劳动力的需求。 经济发展遵循

如下三个阶段： 第一阶段， 自动化程度和低技能工资

都很低， 收入不平等较稳定， 劳动收入份额是不变

的。 第二阶段， 随着自动化程度的逐渐提高， 低技能

工人工资在未来会下降， 技能溢价提升， 总的劳动收

入份额将减少。 第三个阶段， 由自动化生产的产品占

总产出的比例稳定， 高技能工人工资增长速度高于低

技能工人。 Ａｂｅｌｉａｎｓｋｙ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ （２０１７） ［８］ 通过理论

建模和实证检验表明， 人口增长率较低的国家将率先

采用和发明新的自动化技术， 这反过来可能有助于他

们克服人口增长下降对经济产生的负面影响。
实证研究方面， 学者大多针对人工智能的某一领

域， 例如工业机器人、 计算机资本等 （ Ｂｒｙｎｊｏｌｆｓｓｏｎ
等， ２０１１［９］； Ｍｕｌｌａｉｎａｔｈａｎ 和 Ｓｐｉｅｓｓ， ２０１７［１０］ ）， 利用

数据考察人工智能或自动化对经济增长率的影响。 生

产率指标一般以全要素生产率或者劳动者生产率来测

度。 实证文献绝大部分支持人工智能对经济增长具有

正向促进作用。 Ａｒａｌ 等 （２００６） ［１１］利用 ６９８ 家大型美

国公司在 １９９８—２００５ 年间的数据， 发现成功应用 ＩＴ
技术的公司会获得更大的边际收益， 这有利于经济长

期增长。 Ｋｒｏｍａｎｎ 等 （ ２０１１） ［１２］ 使用 ＥＵＫＬＥＭＳ 和

ＩＦＲ （国际机器人联合会） ９ 个不同国家 １０ 个制造业

的面板数据， 在行业层面发现使用工业机器人可以将

全要素生产率提高 ５％。 Ｇｒａｅｔｚ 和Ｍｉｃｈａｅｌｓ （２０１５） ［１３］

使用 １９９３—２００７ 年 １７ 个国家的行业数据， 发现工业

机器人使用量增加使经济增长率平均提高约 ０􀆰 ３７％。
上述实证文献数据主要来源于 ＩＦＲ 和西方发达国家数

据库。 受人工智能数据制约， 来自于发展中国家

（包括中国） 的实证研究相对较少。
Ｇｏｏｄ （１９６６） ［１４］曾率先提出 “奇点” 论， 即人

工智能快速发展超过某个界限后， 会促进经济以前所

未有的速度快速增长。 不同学者对于奇点是否到来以

及 何 时 到 来 持 不 同 看 法。 Ｕｐｃｈｕｒｃｈ 和 Ｍｏｏｒｅ
（２０１８） ［１５］认为， 现在还无法预料奇点是否到来， 并

深入探讨了限制奇点到来的诸多因素。 首先， 创造出

有意识的机器人、 使机器像人一样思考， 从技术本身

来说很困难； 其次， 对于人工智能导致人类大面积失

业的担忧甚至恐惧， 会抑制人工智能的使用； 最后，
人工智能技术发展， 受制于现实中硬件和软件的发
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展。 Ａｇｈｉｏｎ 等 （２０１７） ［１６］ 在模型中引入自动化， 分

析人工智能的深化如何导致经济爆炸式增长， 得到了

人工智能深化带来的快速增长路径， 发现增长不仅受

资本和劳动的限制， 而且受自动化水平和寻找新创意

的限制。 Ｋｕｒｚｗｅｉｌ （２００５） ［１７］ 预测， 以现有速度， ２０４５
年左右可能会跨越技术奇点。 Ｎｏｒｄｈａｕｓ （２０１５） ［１８］从经

济学角度详细概述和讨论了奇点的前景。 Ｎｏｒｄｈａｕｓ 开

发了一个以奇点为特征的增长模型， 测试经济是否正

在快速接近奇点。 关键变量为工资、 生产力增长、 价

格、 知识产权和研发活动等， 研究发现这些变量增长

速率相对较慢， 达到增长奇点大约需要一个世纪。 总

的来说， 经济学家对于人工智能是否会到达奇点尚未

达成一致意见， 关于奇点是否到来以及何时到来需要

更深入的研究和探讨。
虽然人工智能和自动化会极大地提高社会生产力，

但技术进步可能带来大面积失业的隐忧也一直存在。
Ｍａｒｘ （１８６７） ［１９］指出， 在资本主义制度下 “所有提高

劳动社会生产力的方法都是以牺牲个体工人利益为代

价付诸实施的”， Ｋｅｙｎｅｓ （２０１０） ［２０］ 担心技术进步将导

致社会普遍失业。 Ｆｒｅｙ 和 Ｏｓｂｏｒｎｅ （２０１７） ［２１］使用概率

分类模型， 将美国 ７０２ 种职业按被替代的风险， 分为

低、 中、 高三类， 发现美国约 ４７％的就业岗位属于高

风险类别。 Ａｒｎｔｚ 等 （２０１６） ［２２］ 指出 Ｆｒｅｙ 和 Ｏｓｂｏｒｎｅ
（２０１７） ［２１］研究的不足， 以职业为测度， 而不是以工作

任务为测度， 容易导致自动化风险的过高估计。 即使

是高风险的职业， 也存在难以被自动化的任务。 Ａｒｎｔｚ
根据基于任务的方法估算， 发现在 ２１ 个经合组织国家

中， 仅 ９％的工作岗位容易受自动化的影响。
人工智能也可能加剧收入不平等。 已有文献从劳

动收入份额减少和资本份额增加、 技能溢价两个角

度， 详细分析人工智能对收入不平等的影响机制和效

应。 ＤｅＣａｎｉｏ （２０１６） ［２３］ 通过拓展 ＣＥＳ 生产函数， 发

现若劳动力和机器人资本替代弹性较大， 随着人工智

能技术的发展， 总工资会下降， 收入不平等将加剧。
Ｂｅｎｚｅｌｌ 等 （２０１５） ［２４］ 通过建立两期 ＯＬＧ 模型， 证明

使用机器人可以增加资本回报率， 当代人会受益， 而

后代会陷入贫困， 并预测劳动收入份额最终会下降

（经合组织成员国正在出现）。 Ｂｒｙｎｊｏｌｆｓｓｏｎ 和 ＭｃＡｆｅｅ
（２０１４） ［２５］进一步指出， 资本收益增加的不平衡性是

人工智能导致收入不平等加剧的重要原因。 人工智能

的发展会导致创新的增加， 新产品和新服务会增加资

本回报， 但只有少数掌握资本的所有者受益。 在技能

溢价方面， Ｍｉｃｈａｅｌｓ 等 （２０１４） ［２６］ 发现美国收入不平

等加剧， 中低收入者的生活水平长期增长缓慢。
Ｐｒｅｔｔｎｅｒ 和 Ｓｔｒｕｌｉｋ （２０１７） ［２７］ 基于研发的增长模型，
发现创新驱动的增长会导致自动化程度的提高， 技能

溢价的增加， 更快的经济增长会加剧不平等。 因此，
自动化可能是许多国家不平等加剧的主要驱动因素。
Ｓａｃｈｓ 和 Ｋｏｔｌｉｋｏ （２０１２） ［２８］建立模型并通过数值模拟

发现自动化会使每个新生代都比其前辈更糟糕， 同时

还表明， 适当的代际政策可以用来将赢家和输家的局

面转化为所有世代的双赢。 Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｒｅｓｔｒｅｐｏ
（２０１８） ［２９］弥补以往研究的不足， 在建模中同时引入

低技能的自动化和高技能的自动化， 研究发现自动化

替代低技能工人总是增加工资不平等， 而自动化替代

高技能工人会降低工资不平等。
税收被视为应对人工智能和自动化对就业和收入

消极影响的重要政策工具。 经济学家对这一政策工具

的态度不尽一致。 Ｃｏｎｅｓａ 等 （２００９） ［３０］ 在世代交替

模型中， 定量计算了最优的资本所得税和劳动所得

税。 从长远来看， 对资本进行大量征税， 而对劳动收

入减税的税收制度是最佳的， 对资本的最优税率为

３６％。 Ａｂｂｏｔｔ 和 Ｂｏｇｅｎｓｃｈｎｅｉｄｅｒ （２０１８） ［３１］建议， 将机

器人和工人一视同仁， 采取对人工智能资本进行征税

的公共政策。 替代型人工智能技术的发展将降低资本

价格， 对机器征税并补贴工人， 有利于工人效用的提

升， 并且让他们有更多的时间去寻找新的工作。
Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ （２０１７） ［３２］ 建立了封闭经济体中

的世代交替模型， 发现对机器人征税可以增加稳态下

的人均产出和人均资本， 同样支持对机器征税。
Ｇｕｅｒｒｅｉｒｏ 等 （２０１７） ［３３］从理论上证明， 面对自动化导

致的收入不平等， 采取对机器人征税的政策可以减少

收入不平等。 如果社会自动化水平已经很高， 大部分

岗位已经被机器人替代， 则不适合采取对机器人征税

的政策。 因为征税不仅会降低社会总产出， 而且也不

能 减 缓 收 入 不 平 等 现 象。 Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ
（２０１７） ［３２］也指出， 对机器人征税的弊端是一方面会

造成效率损失， 另一方面会让人工智能资本由国内流

向国外。 Ａｈｍｅｄ （２０１７） ［３４］ 指出， 对机器人征税会抑

制人们对技术创新的刺激， 导致社会福利的减少。 征

收的税收低于社会产出的损失， 导致社会效率的下

降， 得不偿失。
在国内， 对于人工智能及其经济后果的研究才刚

刚起步。 曹静和周亚林 （２０１８） ［３５］着重分析了人工智
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能对生产率和经济增长的促进作用、 人工智能对劳动

力就业的影响效果， 以及人工智能是否引发收入不平

等加剧等。 孙早和侯玉琳 （２０１９） ［３６］从理论和实证两

个角度， 证明了工业智能化将导致中国劳动力就业结

构出现 “两极化” 特征。
本文拓展世代交替模型， 包含传统物质和人工智

能两部门， 讨论人工智能的发展对经济增长和社会福

利的影响。 本文证明， 如果不对人工智能部门进行控

制， 长期发展下去， 资本收入增加， 工人工资下降，
投资减少， 经济将陷入停滞。 如果希望人工智能带来

经济的长期增长， 政府需起到主导性作用， 在不同时

期采取不同的政策： 在人工智能初始阶段尽量少征

税， 而在人工智能达到较大规模后， 需提高税率。 同

时采取适当的税收转移计划， 对人均资本存量和储蓄

将产生积极影响， 可以促进经济长期增长。 本文还给

出了社会企业在不同发展阶段， 针对不同规模人工智

能企业的税收建议。
模型同时讨论了奇点对经济的影响， 税率一定

时， 在奇点到来前， 个人资本和人均储蓄都将减少，
经济发展陷入停滞。 一旦跨越奇点， 个人工资和储蓄

都将得到提高， 经济获得持续发展， 即在政府对人工

智能征税的前提下， 经济实现 Ｕ 型增长。
在个人福利方面， 如果没有税收控制， 老年人因

资本收入提高而受益， 成年人因工资下降成为受害

者。 个人终生效用方面， 随着人工智能技术进步， 劳

动密集型国家个人终生效用将得到提高， 而资本密集

型国家个人终生效用将下降。 在政府对人工智能进行

税收控制时， 个人终生效用随着人工智能技术进步实

现 Ｕ 型增长。
本文和西方文献的差别在于： 首先， 本文考虑

的人工智能不是替代型的， 而是新生的部门， 没有

直接替代劳动力岗位。 其次， 本文详细讨论了税率

对不同时期不同规模人工智能的影响， 而不是西方

文献中单一的税收。 最后， 本文还同时讨论了奇点

和税率对经济增长和个人效用的影响， 弥补了以往

文献的不足。

二、 模型

在 Ｄｉａｍｏｎｄ （ １９６５ ） ［３７］ 的 世 代 交 替 模 型 上，
Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ （２０１７） ［３２］ 曾加入人工智能资本

用以替代劳动力的工作。 本文以世代交替模型为基

础， 考虑人工智能创建新的部门， 但并不会直接替代

人类劳动力。 假设存在一个封闭的经济体， 其中有众

多家庭， 每个家庭的个人存活两期。 人口增长率为

ｎ ， 第 ｔ期新生人口为 Ｌｔ ， 从而第 ｔ ＋ １ 期新生人口为

Ｌｔ ＋１ ＝ （１ ＋ ｎ）Ｌｔ 。 经济中只有一种最终品， 该产品既

能消费又能用于投资。 中间品有两种， 传统物质机器

和人工智能机器。
（一） 代表性家庭

家庭中个人存活两期： 成年期和老年期。 成年期

参加工作， 老年期不工作， 依靠个人储蓄和养老金生

活， 个人皆同质。 代表性个人的终生效用函数为

Ｕｔ ＝ ｌｎｃ１，ｔ ＋ βｌｎｃ２，ｔ＋１ （１）

其中， ｃ１， ｔ 和 ｃ２， ｔ ＋１ 分别为代表性个人在第 ｔ 期成年人

和第 ｔ ＋ １ 期老年人的消费； β 为主观折现率， ０ ＜ β≤
１ ， 参数值越大， 意味着代表性个人的终身消费越平

滑， 消费更加趋于理性。 不考虑闲暇。
代表性个人受到的预算约束为

ｃ１，ｔ ＋ ｓｔ ＝ ωｔ （２）
ｃ２，ｔ＋１ ＝ （１ ＋ ｒｔ ＋１）ｓｔ （３）

其中， ｒｔ ＋１ 为 ｔ ＋ １ 期实际利率， ｓｔ 为个人储蓄， 老年人

消费来源于上一期储蓄 （１ ＋ ｒｔ ＋１） ｓｔ 。
求解个人最优化效用 （求解参见附录）， 通过一

阶条件可得

ｃ２，ｔ＋１ ＝ β（１ ＋ ｒｔ ＋１）ｃ１，ｔ （４）

将式 （４） 代入式 （２）、 （３） 可得

ｃ１，ｔ ＝
１

１ ＋ β
ωｔ ， ｓｔ ＝

β
１ ＋ β

ωｔ （５）

（二） 企业

假定市场是完全竞争的， 劳动力无弹性供给。 生

产要素来源于三部分， 即传统物质资本、 劳动力、 人

工智能资本， 并且资本在一期内完全折旧。 借鉴

Ａｃｅｍｏｇｌｕ （２００３） ［３８］， 构建两部门模型， 为简化分

析， 两部门产品无差异， 替代弹性趋于无穷大。 企业

分成两个部门。 第一个部门为传统物质生产部门， 生

产函数为 Ｙ１ｔ ＝ Ｋα
ｔ Ｌ１－α

ｔ ， 其中 Ｋ ｔ 为第 ｔ 期传统物质资

本， Ｌｔ 为第 ｔ 期劳动力， α 为传统资本生产弹性。 第二

个部门为新成立的人工智能部门， 生产函数为 Ｙ２ｔ ＝
ＡｔＸ ｔ ， 其中 Ｘ ｔ 为人工智能机器 （例如由人工智能创

建的机器人）， 人工智能部门只有资本投入， 没有劳

动力参与； Ａｔ 为外生的人工智能技术水平， Ａｔ 值越大，
表示人工智能的技术越发达， Ａｔ ＞ １。
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企业总产量为

Ｙｔ ＝ Ｙ１ｔ ＋ Ｙ２ｔ ＝ Ｋα
ｔ Ｌ１－α

ｔ ＋ ＡｔＸ ｔ （６）

其中 Ｙｔ 为第 ｔ 期社会总产出， 本文与 Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和

Ｐｒｅｔｔｎｅｒ （２０１７） ［３２］不同， 他们考虑的是人工智能直接

取代人类劳动的单部门生产， 本文考虑的是两部门生

产， 人工智能属于新建部门， 不直接取代劳动力。 采

取两部门的根本原因是为了体现人工智能部门和传统

物质生产部门之间的竞争关系。 新的人工智能部门完

全由工业机器人等智能设备进行生产， 会挤压传统物

质生产部门的规模， 对劳动力仅仅构成间接替代效

应。 现实微观基础是， 一家企业为劳动密集型企业，
采取传统物质资本生产方式， 而另一家企业为资本密

集型企业， 采用自动化设备进行生产。 两家企业发生

竞争， 资本在两家企业之间流动， 但资本是无套利

的， 资本价格相同的时候即为均衡状态。
市场完全竞争， 故要素价格等于要素的边际产

出， 工资率和两类资本的租金率分别为：

ωｔ ＝
∂Ｙｔ

∂Ｌｔ

＝ （１ － α）Ｋα
ｔ Ｌ

－α
ｔ ＝ （１ － α）ｋα

ｔ （７）

Ｒ ｔ ＋１ ＝
∂Ｙｔ

∂Ｋ ｔ

＝ αＫα－１
ｔ Ｌ１－α

ｔ ＝ αｋα－１
ｔ （８）

θｔ ＋１ ＝
∂Ｙｔ

∂Ｘ ｔ

＝ Ａｔ （９）

其中， ωｔ 为劳动力 ｔ 期工资， ｋｔ ＝ Ｋ ｔ ／ Ｌｔ 为 ｔ 期传统的人

均资本， Ｒ ｔ ＋１ 为传统物质资本的租金率， θｔ ＋１ 为人工智

能资本的租金率。
（三） 市场

假设资本充分自由流动， 不存在套利， 所以有

Ｒ ｔ ＋１ ＝ θｔ ＋１ ， 即 αｋα－１
ｔ ＝ Ａｔ （１０）

社会总储蓄为 Ｓｔ ， 其中比例为 ρ 的部分转化为

传统物质资本， １ － ρ 的部分转化为人工智能资本， 其

中 Ｓｔ ＝ ｓｔＬｔ 。 设人工智能人均资本为 ｘｔ ＝ Ｘ ｔ ／ Ｌｔ ， 资本

完全折旧， 从而

Ｋ ｔ ＋１ ＝ ρＳｔ ， Ｘ ｔ ＋１ ＝ （１ － ρ）Ｓｔ （１１）

将 Ｌｔ ＋１ ＝ （１ ＋ ｎ）Ｌｔ 代入式 （１０） 即得到传统物质

的人均资本和人工智能人均资本的表达式：

ｋｔ ＋１ ＝
ρｓｔ

１ ＋ ｎ
， ｘｔ ＋１ ＝

（１ － ρ）ｓｔ
１ ＋ ｎ

（１２）

将式 （５）、 （７） 代入式 （１２） 可得

Ａｔ ＋１ ＝ （１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）α
ρβ（１ － α）

é

ë
êê

ù

û
úú

１－α

Ａα
ｔ （１３）

为 确 保 Ａｔ ＋１ ＞ Ａｔ ， 假 设 ０ ＜ ρ ＜

ｍｉｎ （１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）α
β（１ － α）

， １{ } 。

（四） 均衡解及分析

由式 （１０） 可得 ｋｔ ＝
α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
１－α

， 再代入式 （７） 得

ωｔ ＝ （１ － α） α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

（１４）

将式 （１４） 代入式 （４）、 （５）、 （１２） 可得

ｓｔ ＝
（１ － α）β
（１ ＋ β）

α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

， ｋｔ ＝
α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
１－α

（１５）

ｃ１，ｔ ＝
（１ － α）
（１ ＋ β）

α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

， ｃ２，ｔ ＝
（１ － α）β
（１ ＋ β）

α
α

１－αＡ２－ １
１－α

ｔ

（１６）

ｘｔ ＋１ ＝ （１ － α）β（１ － ρ）
（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）

α
Ａｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

＝ （１ － α）β
（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）

α
α

１－αＡ － α
１－α

ｔ － α
１

１－αＡ － １
１－α

ｔ ＋１ （１７）

命题一： 传统物质生产部门加入人工智能生产部

门的情况下， 有

１􀆰 人工智能技术进步将造成工资下降， 进而导

致个人消费减少、 社会储蓄下滑、 投资减少， 传统人

均物质资本都将随之下降， 最终导致经济停滞。
２􀆰 青壮年劳动力减少、 人口老龄化加剧将导致

社会引进更多的人工智能技术， 劳动收入份额进一步

减少。
命题一的证明见附录。
Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ （２０１７） ［３２］ 发现， 人工智能

替代传统工作岗位时， 将导致国民经济停滞。 本文发

现， 即使人工智能没有直接替代人类的工作岗位， 创

造的是不需要劳动力参与的新岗位， 例如新开发生产

线都是由人工智能来完成， 也将导致经济停滞。 人工

智能创造了以前没有的工作任务， 排除了人类劳动力

参与， 本质上削弱了人类劳动力的地位。 资本是逐利

的， 若引入人工智能技术能创造丰厚利润， 则大量资

金必将流入人工智能企业， 传统部门必定萎缩， 进一

步导致人类工资下滑， 从而导致社会储蓄的减少， 社

会储蓄的减少进而导致投资的减少， 人均资本存量的

下滑必然会使得经济停滞。
有研究表明， ２００５—２０１５ 年期间， 欧美 ３１ 个发达

经济体中多达 ３０ 个经济体的生产率增长已经放缓。 例
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如， 美国的增长率从 １９９５—２００５ 年间的 ２􀆰 ５％下降到

２００５—２０１５ 年间的 １％， 其中资本存量投资放缓是主要

原因。 技术进步带来的收益， 并不一定能被全社会平

等分享。 人类共享技术进步带来的福利， 不仅取决于

技术变革的性质和速度， 更取决于利益是如何分配的。
接下来讨论家庭个人效用部分， 将式 （１５） 代

入式 （１） 得

Ｕｔ ＝ （１ ＋ β） ｌｎ １ － α
１ ＋ β

α
α

１－α
é

ë
êê

ù

û
úú ＋ βｌｎβ

＋ １ ＋ ２β
１ － α

β
１ ＋ ２β

－ αæ

è
ç

ö

ø
÷ ｌｎＡｔ （１８）

命题二：
１􀆰 个人成年时的工资和消费随着人工智能技术

的进步而减少， 老年时的消费随着人工智能技术的进

步而增加。

２􀆰 当 ０ ＜ α ≤ β
１ ＋ ２β

时， 个人终生效用随着人

工智能技术的进步而增加； 当 α ＞ β
１ ＋ ２β

时， 个人

终生效用随着人工智能技术的进步而减少。
命题二的证明见附录。

注意到
β

１ ＋ ２β
关于 β 单调增， 当 β ＝ １ 时，

β
１ ＋ ２β

取最大值
１
３

。 现实中， 我国的实际情况 α 为

０􀆰 ５ 左右， 很明显大于
β

１ ＋ ２β
， 个人终生效用实际上

会随着人工智能技术的进步而减少。
随着人工智能技术进步， 企业劳动力需求减少，

工资下降， 成年人消费减少。 人工智能技术进步会带

来资本回报率提升， 所以老年人消费会增加。 人工智

能技术进步对社会福利的影响以牺牲成年时福利为代

价； 而老年人没有参与劳动， 完全靠前期储蓄， 属于

资本获利。 人工智能技术进步会加剧社会不平等， 单

纯想依赖人工智能技术进步解决经济增长以及人口老

龄化等社会问题并不现实。 政府在利益如何分配方面

应该起到主导作用， 这样才能让技术红利惠及全社会。

三、 税收下的人工智能

在上述模型基础上， 假设政府对人工智能部门的

产出征收税率为 τ（０ ＜ τ ＜ １） ， 并将税收转移支付给

全社会， 每个人获得 γｔ ， 则个人约束条件式 （２） 变为

ｃ１，ｔ ＋ ｓｔ ＝ ωｔ ＋ γｔ （１９）

政府向人工智能部门征税并转移支付给工人 γｔ

Ｌｔ ＝τＡｔＸ ｔ ， 两边同除 Ｌｔ 得

γｔ ＝ τＡｔｘｔ （２０）

人工智能资本的租金率受税收的影响变为 （１ －
τ）Ａｔ ， 从而资本无套利条件变为

αｋα－１
ｔ ＝ （１ － τ）Ａｔ （２１）

采用和上文同样的推导方法可得下列结果：

ω∗ ＝ （１ － α） α
１ － τ

æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

Ａ － α
１－α

ｔ （２２）

ｘ∗ ＝
（１ － ρ）β（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

（２３）

ｋ∗ ＝
ρβ（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

（２４）

ｓ∗ ＝
（１ ＋ ｎ）β（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

（２５）

ｘ∗、 ｋ∗、 ｓ∗ 为均衡解， 分母相同， 为保证分母

为正， 假设税率 ０ ＜ τ ＜ （１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）
（１ － ρ）βＡｔ

且 τ ＜ １， 设

分母的函数为 ｇ（Ａｔ） ＝ （ａ － ｂＡｔ）Ａη
ｔ ， 其中 ａ ＝ （１ ＋

ｎ）（１ ＋ β）， ｂ ＝ （１ － ρ）βτ， η ＝ α
１ － α

， ａ、 ｂ、 η 均

大于 ０。 注意 ｘ∗、 ｋ∗、 ｓ∗ 与 ｇ（Ａｔ） 关于 Ａｔ 的单调性是

相反的。 求导可得

ｇ ′（Ａｔ） ＝
ｂＡη－１

ｔ

１ － α
ａα
ｂ

－ Ａｔ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （２６）

记 Ａ０ ＝ ａα
ｂ

＝ （１ ＋ ｎ）（１ ＋ β）α
（１ － ρ）βτ

， 称 Ａ０ 为奇点。

命题三： 在人工智能技术外生给定， 且政府对人

工智能进行管制并征税的条件下， 有

１􀆰 若 Ａｔ ∈ ［０， Ａ０］ ， 则人均资本和人均储蓄都

会减少， 经济陷入衰退； 若 Ａｔ ∈（Ａ０， ＋ ∞） ， 则人

均资本和人均储蓄都会增加， 经济获得持续发展， 即

经济增长呈现 Ｕ 型增长。
２􀆰 奇点 Ａ０ 与 α、 ρ 成正比， 投资到人工智能的资

本比例越高， 越容易跨越奇点， 实现经济较快转型。
以劳动密集型企业为主的国家比资本密集型企业为主

１８
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的国家在技术外生的情况下更容易达到奇点。
命题三的证明见附录。
命题三的经济直觉是引入人工智能后， 个人工资

会持续减少。 在人工智能的初始阶段， 人工智能带来

的经济效益不足以补贴减少的工资部分， 导致人均资

本和个人储蓄减少， 进而导致经济陷入衰退； 一旦人

工智能技术超越奇点 Ａ０， 人工智能带来的经济效益很

大， 政府转移给个人的税收超过了个人工资的下降部

分， 人均资本和个人储蓄都将得到提高， 经济获得持

续增长。 奇点 Ａ０ 越小越容易实现跨越， 奇点 Ａ０ 与 α、
ρ成正比， ρ越小， 则 Ａ０ 越小， ρ表示储蓄投资到传统物

质资本的比例， ρ 越小， １ － ρ 越大， 表明投资到人工智

能资本的比例越大， 越容易实现奇点跨越。 α 越小， 则

Ａ０ 越小， 即劳动密集型企业为主的国家在外生技术给

定的情况下越容易跨越奇点， 实现经济持续增长。 这

个结论拓展为发展中国家比发达国家更容易实现奇点

跨越， 前提是人工智能技术是外生给定的。 原因在于，
发展中国家工资低， 资本回报率低， 引入人工智能技

术可以有效提高资本回报率， 实现经济较快转型升级。
而发达国家资本回报率已经很高， 引入人工智能可能

适得其反， 使更多人失去工作， 工资进一步下滑， 储

蓄减少， 进而导致经济衰退。 不过， 现实中， 很明显

技术是内生的， 技术不一定能实现有效扩散， 为全人

类所共享， 所以发展中国家为实现奇点跨越要投入更

多的人力物力， 加快人工智能技术的开发。 这对于现

阶段中国很有启示意义。 目前， 我国对人工智能的发

展尤为重视， 也投入了大量的资本， 这有利于资本回

报率的提升， 有利于全社会企业转型升级。
在清楚传统行业和人工智能水平后， 政府可以对

人工智能企业合理设定税率。

记 Ａ１ ＝ ａη
ｂ
， τ０ ＝ ａη － ｅ

ｅ（η － １）
， 其中 ｅ ＝ （１ －

ρ）βＡｔ， Ａ１ ＝ ａα
ｂ（１ － α）

＞ ａα
ｂ

＝ Ａ０， 并假设 τ０ ＜ １。

命题四： 为了促进经济合理有效的增长，
１􀆰 若 ０ ＜ α≤１ ／ ２， 即传统物质生产部门的资本弹

性系数较小， 资本回报率不高， 企业为劳动密集型。
（１） 当 ０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１ 时， 社会人工智能技术水平

还较低， 潜力未充分发挥， 人工智能技术水平的提升

可以促进人均资本和储蓄的提高， 有利于社会转型升

级， 政府应尽量少征税， 鼓励人工智能发展。
（２） 当 Ａｔ ＞ Ａ１ 时， 社会人工智能技术水平较

高， 资本流向人工智能企业较多， 为保证全社会的福

利水平， 政府应该对人工智能企业进行征税， 税率控

制在 （０， τ０） 之间。
２􀆰 若 α ＞ １ ／ ２， 此时传统部门资本弹性系数较

大， 资本回报率较高， 企业为资本密集型。
（１） 当 ０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１， 虽然传统部门资本回报率

较高， 但是社会存在一定量人工智能生产仍然有利于

人均资本和储蓄的进一步提升， 能促进经济进一步增

长， 经济增长随着税率实现 Ｕ 型增长。
（２） 当 Ａｔ ≥ Ａ１， 人工智能技术水平过高， 传统

物质生产部门在人工智能的冲击下将萎缩， 为防止大

面积工人失业造成剧烈经济震荡， 政府应对人工智能

企业征重税， 税率大于 τ０， 遏制其进一步发展。
命题四的证明参见附录。
命题四的经济直觉是： 当 ０ ＜ α ≤ １ ／ ２， 传统部

门资本回报率较低， 社会面临转型升级期间， 为利用

人工智能的潜力， 带动生产效率的提升， 政府应尽量

少征税， 多鼓励人工智能企业发展。 目前中国处于转

型升级期， 经济增速变缓， 应该把人工智能的研发和

利用放在重要位置。 但当人工智能达到一定规模水平

Ａ１ 之后， 应该对人工智能的规模和发展速度进行适当

控制， 征收一定税收， 税率控制在一定范围之内。 因

为人工智能增长速度如果过快， 资本会迅速从传统部

门转移到人工智能部门。 社会面临大面积失业， 财富

会集中在少数拥有大量资本的人手中， 贫富差距过大，
不能达到技术红利惠及全社会的目的。 政府在人工智

能水平过高之时征税， 可以加大人工智能企业成本，
防止传统物质生产部门过度萎缩。 另外， 征收的税收

又可以转移到人民手中， 达到全社会共赢的愿景。
若 α ＞ １ ／ ２， 此时传统部门资本回报率较高， 当

０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１ 时， 控制人工智能的规模并征收一定的

税， 有利于保持社会稳定， 同时达到经济可持续发展

的目的。 如果人工智能规模过大， 即 Ａｔ ≥ Ａ１， 不仅

经济上不划算， 并且容易造成大面积失业， 减少劳动

力份额， 造成社会极大的不公平。 此时， 应该对人工

智能严格控制， 并征收重税。 白宫经济顾问委员会

（ＣＥＡ） 明确提出对 ＡＩ 实际运行进行监管， 包括所有

与监督、 认证许可和维护 ＡＩ 相关的工作。 当社会企业

回报率较高时， 应该重点发展提高人类生产率的人工

智能技术， 而不是过度开发新的无人的人工智能技术。
本文命题四的结论不同于 Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ

（２０１７） ［３２］， Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ 和 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ 仅仅考察人工智能
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替代人类工作的情形， 从而得出经济增长将停滞， 政

府管制无效的结论。 而本文考虑人工智能可以形成新

的部门， 而不是直接替代人类， 得出人工智能在政府

的引导和控制之下可以实现经济增长， 并实现全社会

共赢的结论。
个人效用部分， 由式 （１９） ～式 （２５） 可知

ｃ１，ｔ ＝
（１ ＋ ｎ）（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

＝
（１ ＋ ｎ）（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

ｇ（Ａｔ）
（２７）

ｃ２，ｔ ＝
（１ － τ）（１ ＋ ｎ）（１ － α）β α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

＝
（１ － τ）（１ ＋ ｎ）（１ － α）β α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

ｇ（Ａｔ）
（２８）

类似于命题三、 命题四的讨论可得命题五。
命题五：
１􀆰 若 Ａｔ ∈ ［０， Ａ０］ ， 则个人成年时和老年时消

费都将随着人工智能技术的进步而减少， 若 Ａｔ ∈
（Ａ０， ＋ ∞） ， 则个人成年时和老年时消费都将随着

人工智能技术的进步而增加。 人工智能技术进步时，
个人一生的效用会实现 Ｕ 型增长。

２􀆰 当 ０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１ 时， 少征税有利于个人终生效

用的增加； 当 Ａｔ ≥ Ａ１ 时， 多征税有利于个人终生效

用的增加。
命题五的经济直觉是， 一旦跨越奇点， 通过政府

对财富的调节， 可以实现个人终生效用的提升， 让成

年人和老年人共享技术进步的成果， 实现双赢的局

面。 政府调控有利于社会公平， 促进和谐稳定， 达到

共同富裕的目标。

四、 结论

据埃森哲报告指出， 人工智能对中国经济蕴含着

巨大的增长价值。 预计到 ２０３５ 年， 人工智能背景下

中国经济增长速度将接近 ８％， 劳动生产率提高

２７％， 中国制造业增速提高 ２％。① 如果合理利用人

工智能的发展， 经济将获得稳步提高。 本文在世代交

替模型基础上进行拓展， 在封闭经济体中， 构建传统

物质和人工智能两部门生产最终品。 如果政府不引导

控制人工智能的发展， 资本将由传统物质部门大量流

入人工智能部门， 只有少数人获益， 经济将最终陷入

停滞。 如果政府积极发挥主导作用， 在不同阶段对人

工智能采取不同的税收政策， 能让先进的人工智能技

术促进经济增长， 同时提高全社会人民福祉。 本文证

明， 劳动密集型国家因为起点低， 劳动收入远低于资

本收入， 更容易享受技术进步带来的福利。 在政府对

人工智能征税的前提下， 经济将实现 Ｕ 型增长。
另一方面， 政府也要注意到全社会人民共同富裕

的愿景， 针对人工智能的发展制定合理的政策。 随着

人工智能技术的发展， 老年人和成年人收入不平等存

在扩大的风险。 政策制定者应采用谨慎的政策， 在充

分利用人工智能技术的发展提高生产率的情况下， 同

时采取适当的政策消除人工智能的弊端， 让人工智能

的成果惠及全社会。 当人工智能规模比较大的时候，
征收合适的人工智能税， 利用税收进行转移支付， 提

升人民福祉。 例如， 提高失业补助、 加强养老保险，
让养老范围更宽广。 人工智能的发展必然会带来一部

分人的不适应， 政府在技术发展的过渡时期应加强对

失业者的救助， 保障他们基本的生活需求。
本文在理论方面探讨了人工智能发展对经济增长

和社会福利的影响， 但仍然存在局限性。 首先， 本文

并未讨论开放经济体的情形。 在开放经济体的情形

下， 对人工智能企业征税会造成效率的损失， 同时导

致资本外流。 政策制定者在现实中既要考虑内部效

应， 也要同时考虑外部影响。 其次， 本文考虑的人工

智能技术是外生的， 在现实中， 技术扩散是受限制

的。 将技术增长内生化更具有现实意义， 因为发展中

国家想要研发和创新， 难度比发达国家大很多。 对现

阶段中国而言， 技术研发要同时兼顾成本和未来经济

效应。 最后， 本文另一个局限是， 两部门生产的产品

是同质的。 现实中， 人工智能技术会带来产品和创新

的升级， 消费者会随之产生新的需求， 两种产品的异

质性对工人工资、 资本价格等的影响机制和效应仍然

值得进一步思考。 上述种种， 可以作为人工智能对经

济增长影响下一步研究的问题。

３８

① 参见 ２０１７ 年埃森哲发布的 《人工智能： 经济发展新动力》 咨询报告， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ａｃｃｅｎｔｕｒｅ􀆰 ｃｏｍ ／ ｕｓ⁃ｅｎ ／ ｉｎｓｉｇｈｔ⁃ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ⁃ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃｅ⁃ｆｕｔｕｒｅ⁃
ｇｒｏｗｔｈ。
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附录

（一） 式 （４） 的推导过程

构造拉格朗日函数：

Ｆ ＝ ｌｎｃ１，ｔ ＋ βｌｎｃ２，ｔ＋１ ＋ λ１（ｃ１，ｔ ＋ ｓｔ － ωｔ） ＋ λ２［ｃ２，ｔ＋１ － （１ ＋ ｒｔ ＋１）ｓｔ］

一阶条件为

∂Ｆ
∂ｃ１，ｔ

＝ １
ｃ１，ｔ

＋ λ１ ＝ ０， ∂Ｆ
∂ｃ２，ｔ＋１

＝ β
ｃ２，ｔ＋１

＋ λ２ ＝ ０，∂Ｆ
∂ｓｔ

＝ λ１ － λ２（１ ＋ ｒｔ ＋１） ＝ ０

联立消掉 λ１、 λ２， 即可得

ｃ２，ｔ＋１ ＝ β（１ ＋ ｒｔ ＋１）ｃ１，ｔ

（二） 命题一的证明

１􀆰 根据式 （１３）、 （１４）、 （１５）、 （１６） 易得
∂ωｔ

∂Ａｔ
＜ ０，

∂ｓｔ
∂Ａｔ

＜ ０，
∂ｋｔ

∂Ａｔ
＜ ０。

２􀆰 由式 （１７） 可得
∂ｘｔ ＋１

∂ｎ
＜ ０， 人口的减少， 将导致人工智能资本的增加， 资本的份额将更大， 劳动力工

资进一步下滑， 同时人口又减少， 必定导致劳动力所占国民收入份额
ωｔＬｔ

Ｙｔ
下降。 证毕！

（三） 命题二的证明

１􀆰 由式 （１３）、 （１５） 可知
∂ωｔ

∂Ａｔ
＜ ０，

∂ｃ１，ｔ
∂Ａｔ

＜ ０，
∂ｃ２，ｔ ＋１
∂Ａｔ

＞ ０， 得证。

２􀆰 由式 （１８） 可知， 当 ０ ＜ α ≤ β
１ ＋ ２β

时，
∂Ｕｔ

∂Ａｔ
＞ ０； 当 α ＞ β

１ ＋ ２β
时，

∂Ｕｔ

∂Ａｔ
＜ ０。 证毕！

（四） 命题三的证明

１􀆰 若 Ａｔ ∈ ［０， Ａ０］ ， 则 ｇ ′（Ａｔ） ＞ ０， 从而
∂ｋ∗

∂Ａｔ
＜ ０， ∂ｘ∗

∂Ａｔ
＜ ０， ∂ｓ∗

∂Ａｔ
＜ ０。

若 Ａｔ ∈（Ａ０， ＋ ∞） ， 则 ｇ ′（Ａｔ） ＜ ０， 从而
∂ｋ∗

∂Ａｔ
＞ ０， ∂ｘ∗

∂Ａｔ
＞ ０， ∂ｓ∗

∂Ａｔ
＞ ０。 得证。

２􀆰 根据 Ａ０ 的解析式很容易得到
∂Ａ０

∂α
＞ ０，

∂Ａ０

∂ρ
＞ ０。 证毕！

（五） 命题四的证明

ｘ∗ ＝
（１ － ρ）β（１ － α） α

１ － τ
æ

è
ç

ö

ø
÷

α
１－α

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］Ａ
α

１－α
ｔ

＝
（１ － ρ）β（１ － α）α

α
１－αＡ － α

１－α
ｔ

［（１ ＋ ｎ）（１ ＋ β） － （１ － ρ）βτＡｔ］ （１ － τ）
α

１－α

ｋ∗、ｓ∗ 可做同样处理，设分母为 ｆ（τ） ＝ （ａ － ｅτ） （１ － τ） η ，从而

ｆ ′（τ） ＝ （１ － τ） η－１［（ａη － ｅ） ＋ τｅ（１ － η）］

注意 ｘ∗、 ｋ∗、 ｓ∗ 与 ｆ（τ） 关于 Ａ ｔ 的单调性是相反的， 且 ａη － ｅ ≥ ０ 等价于 Ａ ｔ ≤ Ａ１， ａη － ｅ ＜ ０ 等价于

Ａ ｔ ＞ Ａ１。
１􀆰 若 ０ ＜ α ≤ １ ／ ２， 则 ０ ＜ η ≤ １。

当 ０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１ 时， ａη － ｅ ＞ ０， 从而 ｆ ′（τ） ＞ ０ 恒成立， 因此
∂ｋ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＜ ０。 （１） 得证。

当 Ａｔ ＞ Ａ１ 时， ａη － ｅ ＜ ０， 当 τ∈（０， τ０） 时， ｆ ′（τ） ＜ ０， 从而
∂ｋ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＞ ０。 当 τ ∈（τ０， １）

４８
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时， ｆ ′（τ） ＞ ０， 因此
∂ｋ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＜ ０。 （２） 得证。

２􀆰 若 α ＞ １ ／ ２， 则 η ＞ １。

当 ０ ＜ Ａｔ ≤ Ａ１ 时， ａη － ｅ ＞ ０， 当 τ ∈ ［０， τ０］ ， ｆ ′（τ） ＞ ０， 因此
∂ｋ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＜ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＜ ０。 当

τ ∈（τ０， １］ ， ｆ ′（τ） ＜ ０， 从而
∂ｋ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＞ ０。 （１） 得证。

当 Ａｔ ＞ Ａ１ 时， ａη － ｅ ＜ ０。 则 ｆ ′（τ） ＜ ０ 恒成立， 从而
∂ｋ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｘ∗

∂τ
＞ ０， ∂ｓ∗

∂τ
＞ ０。 （２） 得证。
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收入不平等与税收政策偏好
———基于利益相关者的视角
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［摘　 要］ 在收入差距扩大的情形下， 税率提高的再分配政策是否能够得到有效制定和实施取决

于不同经济主体从中所获利益的大小以及各自博弈能力的强弱。 一般而言， 这一政策由于更有利于中

低收入者， 因此会得到这些群体的支持， 但却遭受到高收入者的反对。 就中国的现实而言， 长期以来

所实施的 “效率优先” 式的收入分配政策催生了 “先富群体”。 这些高收入者， 抑或既得利益者因拥

有强势的博弈能力而使其收入获得了 “螺旋上升式” 的增长， 自然也就成为了阻扰个人所得税相对

税率提高的潜在群体。 这就使得在收入差距扩大的情形下， 个人所得税的相对税率多年来不仅没有提

高， 相反却呈现出下降的趋势。 或者说， 税收政策并未对最高收入群体形成有效的调节， 相反却对中

间收入群体收入水平的提高带来了抑制作用。 因此， 缩小居民收入差距和缓解收入不平等， 应及时有

效地提高税收免征额和应税税率。
［关键词］ 收入不平等　 税收政策　 利益相关者

［中图分类号］ Ｆ０４７􀆰 ２　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０１９） １１－００８６－１０

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｗｉｔｈ ｔｈｅ ｉｎｃｏｍｅ ｇａｐ ｗｉｄｅｎｉｎｇ， ｔｈｅ ｒｅｄｉｓｔｒｉｂｕｔｉｏｎ ｐｏｌｉｃｙ ｓｈｏｕｌｄ ｂｅ ｔｏ ｌｅｖｙ ｔｈｅ ｔａｘ ｗｉｔｈ ａ
ｈｉｇｈｅｒ ｔａｘ ｒａｔｅ􀆰 Ｉｔ ｃａｎ ｂｅ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅｌｙ ｆｏｒｍｕｌａｔｅｄ ａｎｄ ｉｍｐｌｅｍｅｎｔｅｄ ｄｅｐｅｎｄｉｎｇ ｏｎ ｔｈｅ ｓｉｚｅ ｏｆ ｔｈｅ ｂｅｎｅｆｉｔｓ
ｏｂｔａｉｎｅｄ ｂｙ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｅｎｔｉｔｉｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ ｓｔｒｅｎｇｔｈ ｏｆ ｔｈｅｉｒ ｇａｍｅ ａｂｉｌｉｔｉｅｓ􀆰 Ｇｅｎｅｒａｌｌｙ ｓｐｅａｋｉｎｇ， ｔｈｉｓ
ｐｏｌｉｃｙ ｉｓ ｍｏｒｅ ｆａｖｏｒａｂｌｅ ｔｏ ｍｉｄｄｌｅ ａｎｄ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｅａｒｎｅｒｓ􀆰 Ｔｈｅｒｅｆｏｒｅ， ｔｈｅ ｐｏｌｉｃｙ ｗｉｌｌ ｂｅ ｓｕｐｐｏｒｔｅｄ ｂｙ
ｔｈｅｍ􀆰 Ｈｏｗｅｖｅｒ， ｉｔ ｗａｓ ｏｐｐｏｓｅｄ ｂｙ ｈｉｇｈ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｅａｒｎｅｒｓ􀆰 Ｓｏ ｆａｒ ａｓ ｔｈｅ ｒｅａｌｉｔｙ ｏｆ Ｃｈｉｎｅｓｅ ｓｏｃｉｅｔｙ ｉｓ ｃｏｎｃｅｒｎｅｄ，
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ｂｉｒｔｈ ｔｏ ｔｈｅ “ ｆｉｒｓｔ ｒｉｃｈ ｇｒｏｕｐ” ． Ｔｈｅｓｅ ｈｉｇｈ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｅａｒｎｅｒｓ ｏｒ ｖｅｓｔｅｄ ｓｔａｋｅｈｏｌｄｅｒｓ ｈａｖｅ ｏｂｔａｉｎｅｄ ａ “ ｓｐｉｒａｌ
ｒｉｓｉｎｇ” ｉｎｃｒｅａｓｅ ｉｎ ｔｈｅｉｒ ｉｎｃｏｍｅ ｄｕｅ ｔｏ ｔｈｅｉｒ ｓｔｒｏｎｇ ｇａｍｉｎｇ ａｂｉｌｉｔｉｅｓ， ｗｈｉｃｈ ｓｕｒｅｌｙ ｍａｋｅｓ ｔｈｅｍ ａｓ ｔｈｅ ｐｏｔｅｎｔｉａｌ
ｇｒｏｕｐ ｔｏ ｂｌｏｃｋ ｔｈｅ ｒｉｓｅ ｏｆ ｔｈｅ ｃｏｍｐａｒａｔｉｖｅ ｒａｔｅ ｏｆ ｉｎｄｉｖｉｄｕａｌ ｉｎｃｏｍｅ ｔａｘ􀆰 Ｔｈｉｓ ｍａｋｅｓ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｖｅ ｔａｘ ｒａｔｅ ｏｆ
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Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｉｎｃｏｍｅ ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ　 Ｔａｘ ｐｏｌｉｃｙ　 Ｓｔａｋｅｈｏｌｄｅｒ
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一、 引言

收入不平等本质上是由具有特定利益倾向或不平

等的分配政策所带来的一种收入差距， 既可以被抽象

地概括为是一种分配状态， 又可以被具体地理解为是

一种分配制度。 它不仅对人力资本积累、 需求结构平

衡进而长期经济增长带来了抑制作用， 还对包括人际

关系协调、 司法执法公正和治安环境优化等社会稳定

因素产生了负面影响， 因此， 通过制定一种可行的公

共政策来降低收入不平等是我们所能 “理所当然”
地总结出来的 “普遍性” 结论。 从经济学研究的角

度， 这一 “普遍性” 结论也就可以概括为： 收入不

平等将增加社会对再分配政策的需求， 也就是说， 旨

在促进公平公正的再分配政策将随着收入不平等的恶

化而增加。 但是， 由于社会个体存在异质性， 这一类

似共识的结论却引起了我们的质疑。 我们关注的逻辑

在于： 如果社会个体按照收入水平高低而划分为不同

的既得利益者， 那么收入不平等将增加谁对再分配政

策的需求？ 进一步地， 如果不同利益获得者对再分配

政策在需求上存有差异， 那么再分配政策又是否能够

获得有效支持？ 更进一步地， 与个体相对的政府在再

分配政策上将持以什么态度？ 对这些问题进行回答，
我们不是也无法用普适的伦理准则去进行评判， 而是

基于新政治经济学中的利益相关者划分法来客观地观

测在分配过程中不同经济主体的利益得失， 并以此作

为其对再分配政策支持与否的参照依据。 与已有文献

相比， 我们的贡献在于对社会个体进行了更有效的划

分， 并通过更为简单的逻辑演绎比较了收入分配前后

各自的利益得失， 更重要的是考察了政府在其中所获

得的利益。
对于收入不平等与再分配政策需求的关系， 早期

文献 Ｒｏｍｅｒ （ １９７５） ［１］、 Ｒｏｂｅｒｔｓ （ １９７７） ［２］、 Ｍｅｌｔｚｅｒ
和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 等均对收入不平等与税收政策

的关系做了经典的理论分析， 且都得出收入不平等将

带来税率的提高， 因此， 收入不平等与税收政策的需

求之间具有正向的变化关系。 以 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ
（１９８１） ［３］的研究为例， 他们在一般均衡分析框架下，
用多数选举制下收入再分配所获得的份额来度量政府

规模， 发现平均收入与中间收入比值的上升将会扩大

政府的规模， 也就是说， 收入不平等越严重， 政府通

过再分配政策所获得的份额也就越大， 因此这一项政

策也就得以有效实施。 在这一分析过程中， Ｍｅｌｔｚｅｒ

和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 由于对个体的生产能力进行了

区分， 因此这一研究同时发现个体的生产率或收入越

高， 其所偏好的税率就越低。 在生产率达到且超过最

优值后， 税率与个体的生产率呈负相关关系， 即个体

的生产率越高， 其所偏好的税率就越低， 反之则反。
应当说， 在 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 的研究

中， 考虑个体的工作能力并不是为了对个体差异进行

有效的区分， 同时个体差异对税收政策的态度也不是

其研究所关注的重点。 在此基础上， Ｍｏｅｎｅ 和Ｗａｌｌｅｒ⁃
ｓｔｅｉｎ （２００１） ［４］进行了完全不一样的研究， 他们将社

会人群划分为无收入者、 低收入者和高收入者三个群

体， 其中低收入者构成了社会人口的大多数， 因此其

政策偏好决定了再分配政策的制定与否， 进一步地，
他们将再分配政策定位为社会保障而非税收政策。 由

于这一人群的区分和政策定位， 使得政府所实施的社

会保障政策是否能够得到有效支持就取决于这一政策

是否能够有效地覆盖各群体， 特别是低收入群体所面

临的风险， 研究发现随着收入不平等的恶化， 那些由

于失业、 事故和伤病而失去收入的人群同时也是中低

收入群体分化出来的人群， 因为收入的减少而相应地

减少了保障的需求， 但其所面临的风险却未发生改

变， 所以一项增加保障支出的公共政策并不会得到这

些风险裸露人群的支持， 也就是说， 收入不平等与这

一再分配政策存在负相关关系。 这一研究之所以得出

与 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 完全不一样的结论，
主要是因为两者对再分配政策的理解角度存在差异。
在 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 的研究中， 再分配政

策是一项富人向穷人进行财富转移的税收政策， 在中

间收入与平均收入比值不断下降的收入不平等情形

中， 这一政策能够有效地增加中间收入者的福利水

平， 因此这一政策能够得到占人口绝大多数人群的支

持； 而在 Ｍｏｅｎｅ 和 Ｗａｌｌｅｒｓｔｅｉｎ （２００１） ［４］ 的研究中，
再分配政策则是一项增加保障支出的公共政策， 在收

入不平等导致中间收入阶层收入下降的情况下， 其对

保障需求的相应下降将使其对这一政策并不 “感兴

趣”， 因而也就难以得到大多数人的支持。
Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 、 Ｍｏｅｎｅ 和 Ｗａｌｌｅｒ⁃

ｓｔｅｉｎ （２００１） ［４］的研究分别代表了收入不平等与再

分配政策需求之间具有或正或负相关关系的两种主

要观点， 这为后来的诸多实证分析提供了广阔的研

究空间。 如对于收入不平等将增加再分配政策需求的

观点， 众多学者分别运用跨国和个体数据进行了有效
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验证， 且发现两者之间具有稳健的正相关关系 （Ｌｉｎｏｓ
和 Ｗｅｓｔ， ２００３［５］； 尹 恒 等， ２００５［６］； Ｂｌｅｋｅｓａｕｎｅ，
２００７［７］； Ｂｒｅｚｎａｕ， ２０１０［８］； Ｊａｅｇｅｒ， ２０１３［９］； Ｓｃｈｍｉｄｔ⁃
Ｃａｔｒａｎ， ２０１４［１０］； 李子联等， ２０１７［１１］ ）。 但是， 另有

学者则基于现实所能观测到的经验现象发现收入不平

等的恶化并未带来其边际税收的增加， 因此， 收入不

平等与再分配政策需求之间在经验上具有负相关关系

（Ｂｏｗｌｅｓ 和 Ｇｉｎｔｉｓ， ２０００［１２］； Ｍｏｅｎｅ 和 Ｗａｌｌｅｒｓｔｅｉｎ，
２００３［１３］； Ｉｖｅｒｓｅｎ 和 Ｓｏｓｋｉｃｅ， ２００６［１４］； Ｋｅｌｌｙ 和 Ｅｎｎｓ，
２０１０［１５］等）。 此外， Ｌüｂｋｅｒ （２００７） ［１６］ 虽然发现两者

之间具有正相关关系， 但这一关系却并不显著； 而

Ｋｅｎｗｏｒｔｈｙ 和 ＭｃＣａｌｌ （２００８） ［１７］运用 ８ 个国家的截面时

间序列数据进行实证分析后， 却发现两者之间不具有

任何的数量关系。 就上述实证研究而言， 变量选择和

模型设置的不同极有可能导致了各自研究结论的差异

（Ｄａｌｌｉｎｇｅｒ， ２０１０［１８］； Ｄｉｏｎ 和 Ｂｉｒｃｈｆｉｅｌｄ， ２０１０［１９］）。
尽管理论分析以及实证研究得出了不同的结论，

且各种观点对再分配政策存在理解上的不同， 但其假

设基本都是社会采取多数选举或者多数表决制， 这就

使得占人口大多数的中间收入阶层对政策的偏好直接

决定了再分配政策的制定与否。 在现实中， 政策的制

定和实施与否可能与具有不同施政理念的执政党联系

较为紧密， 因为这一现象广泛而普遍地存在于我们所

能观 察 到 的 社 会 现 实 中。 基 于 这 一 发 现， Ｌｅｅ
（２０１４） ［２０］考察了左右两派政党对收入不平等情形下

再分配政策制定的影响， 发现左派相对于右派更愿意

执行高税率政策， 这一结论是基于左派比右派工资收

入更低的假设而得出的。 因此， 其结论也可以理解

为： 个体的工资收入越高， 收入不平等情形下其对税

率提高再分配政策的支持也就越弱。 实际上， 生产率

直接决定了个体的工资收入水平， 因此生产率与税率

的关系也可反映收入水平与税率的关系， 这就是说，
Ｌｅｅ （２０１４） ［２０］与 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 的结论

具有相似性。
综合来看， 由于所关注主题的侧重点不同，

Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１） ［３］ 的研究虽然考虑了个体

存在生产率上的差异， 但却并未循此差异而对不同个

体的政策偏好进行更为深入和详尽的分析； Ｍｏｅｎｅ 和

Ｗａｌｌｅｒｓｔｅｉｎ （２００１） ［４］、 Ｌｅｅ （２０１４） ［２０］ 虽然考虑了经

济主体差异对收入不平等情形下再分配政策制定的影

响， 但却都只是限定在经济主体中的个体这一范围，
对于个体之外的政府的偏好则均未涉及， 而后者在很

多国家经济决策中所发挥的作用明显不可低估和忽

视。 更应关注的是， 由于经济主体对分配政策的偏好

几乎完全依据于其从中所能获得利益的多少， 因此，
对收入分配中各经济主体利益得失进行有效的分析明

显有助于我们理解再分配政策的制定， 而这可能是我

们区别于现有研究的最大不同。

二、 收入分配前后不同经济主体的利益得失

借鉴 Ｍｅｌｔｚｅｒ 和 Ｒｉｃｈａｒｄ （１９８１）［３］、 Ｌｅｅ （２０１４）［２０］

的观点， 本文将再分配政策理解为税收政策， 或更为

严谨地说， 是个人所得税政策①。 同时将经济主体分

为政府和个体两种类型， 其中个体在收入分配后会按

照收入进行相应的分层。 因为这一划分， 我们可以有

效地观测收入分配前后各经济主体的利益得失， 并以

此为基础分析各经济主体对税率提高的再分配政策的

偏好程度。 显然， 如果经济主体在税率提高时获得了

效用的提高， 那么其对这一政策肯定持赞同或支持意

见， 反之则反。 由于不同利益获得者必将对再分配政

策持分歧意见， 因此， 这一政策是否能够有效通过则

完全取决于各经济主体之间的利益权衡或博弈。 与已

有研究仅仅采用多数表决制不同的是， 我们客观地陈

列了除此之外的其他表决制度的政策选择， 以此提供

一个一般性的分析框架。
假设一个社会中存在三个经济个体， 分别为 ａ、

ｂ 和 ｃ， 每个个体能够依据其要素投入获得对等的收

入， 且理想状态下每个个体的要素投入相同， 因此相

对应地， 各自所能获得的收入也相同， 则在这一状态

下， 社会初始的收入分配既是平均的， 又是平等的，

８８

① 在中国的现实中， 相对于个人所得税而言， 企业所得税及与其相关的增值税 （营业税） 是政府税收的主要构成部分， 但从本质上来说， 个人

所得税的征缴才应当是直接和间接地影响政府税收规模的重要而根本的因素。 这是因为单位组织所缴纳的税收也必定来自于 “民” 所参与的

经济活动。 以企业所得税为例， 雇员生产率的高低决定了企业经营利润的大小， 进而决定了政府税收的多寡； 而雇员生产率的高低， 除了表

面上与其技术水平有关外， 本质上则由对其带来激励的分配制度所决定。 一项更为公平且有效的分配制度毫无疑问会为雇员带来正向的激

励， 这对促进其生产效率的提高不无裨益； 反之， 不平等的收入分配则将损害其生产积极性， 不利于企业生产效率的提高。 因此， 作为一项

分配制度的直接呈现， 个人所得税政策的公平与否毫无疑问会直接或间接地影响着企业所得税的多寡 （李子联等， ２０１７［１１］ ）。
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同时对个体和社会而言也是公平和公正的①。 假设此

时各个个体的收入分别为 ｙａ、 ｙｂ 和 ｙｃ， 则有 ｙａ ＝ ｙｂ ＝
ｙｃ； 同时假设这一社会实行免征额的个人所得税制

度， 且免征额和税率分别为 ｙｉ （ ｉ ＝ ａ， ｂ， ｃ， 下同）
和 ｔ （０≤ｔ≤１）， 则在这一初始状态下， 个体 ａ、 ｂ 和

ｃ 的收入由于均处于免征范围， 因此此时的财政总税

收为 ０， 社会处于一种完全等分且无政府自治的乌托

邦状态。 但是， 这种状态往往会因偶然性事件， 比如

突发性制度的冲击而发生改变， 并使得原来的分配状

况变得更为不平等。 为做比较， 我们主要考虑常见的

右偏态分配情形， 并将其与正态分配的基本情形进行

简单比较， 而左偏态分配由于较为少见暂不考虑。
正态分配的情形可以描述为： 考虑一种新的分配

状态， 即存在一种突发性的收入不平等分配制度安

排， 使得 “本” 应分配于个体 ａ 的收入 ｍ （ｍ≥０）
却分配给了个体 ｃ， 也就是说， 社会存在一种对部分

个体而言不平等的收入分配， 使得部分经济个体并未

得到与其要素投入相对等的收入。 在这一过程中， 被

分配额 ｍ 能够反映这一不平等程度， 即不平等程度

随着 ｍ 的增大而不断恶化， 反之则反。 由于这一分

配， 社会个体按照收入水平高低进行了分层， 且社会

平均收入与中间收入均出现了一致， 即都为 ｙｂ， 因

此， 社会的收入分配符合正态分布的特征， 且处于

ｙｂ 收入水平的居民将占社会总人口的绝大多数。
与正态分配不同的是， 右偏态分配的情形则可以

描述为： 考虑一种新的分配方式， 即存在一种分配制

度， 使得 “本” 应分别分配于个体 ａ 和 ｂ 的收入额 ｍ
却分配给了个体 ｃ， 也就是说， 社会的大部分财富仅

聚集在占人口较少数的个体 ｃ 中， 而人口中的绝大多

数， 则处于低水平的收入状态之中。 此时， 相较于正

态分配， 右偏态分配的社会更为不平等， 这是因为在

正态分配中， 社会的平均收入与中间收入是一致即正

态分布的； 而在右偏态分配中， 社会的中间收入 ｙ″ａ
或 ｙ″ｂ 则低于平均收入 ｙａ 或 ｙｂ， 因此， 此时的收入分

配是右偏态分布的 （Ｍｏｅｎｅ 和 Ｗａｌｌｅｒｓｔｅｉｎ， ２００１［４］ ）。
由于右偏态分配在现实中更为常见， 因此我们考虑此

分配情形下经济个体的利益得失。 可以发现， 经济个

体的收入在政策冲击下分别变为：
ｙ″ａ ＝ ｙａ－ｍ
ｙ″ｂ ＝ ｙｂ－ｍ
ｙ″ｃ ＝ ｙｃ＋２ｍ
对于这一收入变化， 在暂不考虑个体 ｃ 收入提高

而适用于更高累进税率的情况下， 政府税收收入和公

共服务支出由于个体 ｃ 收入的提高而得以有效增加。
假设税率 ｔ 不变， 则社会总税收 Ｔ′增加为：

Ｔ′＝ ｔ（ｙ″ｃ－ｙｃ）＝ ２ｔｍ
可见， 即便在社会总收入不变的情况下， 分配主

体间收入分配结构的改变也将对一国的财政税收带来

影响， 也就是说， 收入在个体之间的初次分配将直接

影响到再次分配中个体与政府的分配分成， 而后者则

成了政府支持适当收入差距和制定相关税收政策以获

得最大化税收的动力所在， 因为在上式中不平等程度

的加重和税率的提高都将直接带来政府税收的增加，

即
∂Ｔ′
∂ｍ

＝ ２ｔ≥０， ∂Ｔ′
∂ｔ

＝ ２ｍ≥０。 由于财政税收因分配政

策而带来了改变， 财政支出也将因此而增加。 不过，
在政府支出项目中， 能够直接或间接地为个体带来收

益的财政支出额仅为税收收入的一部分。 不妨将这一

部分包括转移支付在内的公共服务支出份额设为 β
（０≤β≤１）， 则其总支出额 Ｔ′ｒ ＝βＴ′＝ ２βｔｍ。 进一步假

设这部分公共服务被分解到个体 ａ、 ｂ 和 ｃ 的份额为

ｘｉ （ ｉ＝ａ， ｂ， ｃ）， 且满足 ０≤ｘｉ≤１， ∑ｘｉ ＝ １， 则在

不考虑个体 “休闲” 诉求的情形下， 个体 ａ、 ｂ 和 ｃ
的效用函数 Ｕ′ｉ（ｙｉ， Ｔｒｉ） 可以被相应地表示为：

Ｕ′ａ ＝ ｙａ－ｍ＋２ｘａβｔｍ
Ｕ′ｂ ＝ ｙｂ－ｍ＋２ｘｂβｔｍ
Ｕ′ｃ ＝ ｙｃ＋２ｍ（１－ｔ）＋２ ｘｃβｔｍ
进一步地， 对效用函数进行一阶求导后， 收入不

平等程度对个体效用的影响为：
∂Ｕ′ａ
∂ｍ

＝ －１＋２ｘａβｔ≤０②

∂Ｕ′ｂ
∂ｍ

＝ －１＋２ｘｂβｔ≤０

９８

①

②

平均、 平等、 公平和公正具有语义上的不同， 平均是一种等分状态， 平等、 公平和公正则未必是等分； 平等是一种客观原则， 公平则包括主

观感受的成分， 平等未必是公平和公正的； 公平是相对个人而言， 公正则用于描述社会状态。
由于在右偏态分配中，个体 ａ 和 ｂ 的收入水平相同，可以认为两者是社会中的同一收入阶层，因此，两者所获得的公共服务支出份额也是相同

的。 在此情形下，０≤ｘａ≤０􀆰 ５，０≤ｘｂ≤０􀆰 ５，故
􀆟Ｕ′ａ
􀆟ｍ

≤０，下同。
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∂Ｕ′ｃ
∂ｍ

＝ ２（１－ｔ）＋２ｘｃβｔ≥０

上述一阶求导结果表明， 除非政府将从高收入者

ｃ 中所征收的财政税收全部且等分地用于对个体 ａ 和

ｂ 进行转移支付， 即 ｘａ ＝ ｘｂ ＝ ０􀆰 ５， β ＝ ｔ ＝ １， 否则， 收

入不平等的加重将对其经济效用带来抑制作用。 但在

经济现实中， 政府所获得的税收收入不可能全部用于

对低收入者进行转移支付， 也就是说， 企图被定位为

“大公无私正义化身” 的政府所实施的 “劫富济贫”
式的再次分配在现实中不可能完全地存在， 而收入不

平等加重对低收入者的经济效用则将带来不可避免的

抑制作用。 也就是说， 个体 ａ 和 ｂ 虽然获得了部分公

共服务支出， 比如财政转移收入， 但由于其在这一分

配制度中失去了更大比例的收入， 因此收入不平等降

低了其经济效用， 且后者随着前者的加重而不断下

降。 与此相反， 高收入者则在这一分配过程中获得了

额外的净收入， 因此其经济效用得到了有效提升。 由

于这一差异， 不同的经济个体对税率的提高也具有不

同的反应， 对税率 ｔ 的求导式为：
∂Ｕ′ａ

∂ｍ·∂ｔ
＝ ２ｘａβ≥０

∂Ｕ′ｂ
∂ｍ·∂ｔ

＝ ２ｘｂβ≥０

∂Ｕ′ｃ
∂ｍ·∂ｔ

＝ －２＋２ ｘｃβ≤０

从上式来看， 在收入不平等状态中， 税率的提高

能够有效地提高低收入者 ａ 和 ｂ 的经济效用， 且这一

效用随着税率的提高而相应提升， 因此， 一项旨在缓

解收入不平等程度的税收政策将能够得到低收入者 ａ
和 ｂ 的有力支持。 相反， 税率的提高则降低了高收入

者 ｃ 从中所获得的经济效用， 且其效用将随着税率的

提高而不断降低， 因此， 提高税率的税收政策将不会

得到高收入者的支持。 如果社会采取多数表决制， 那

么代表广大居民利益的低收入者则能够有效地使提高

税率的税收政策得以通过， 因而也就能够有效地降低

社会的不平等程度； 反之， 如果社会采取精英治理的

政治制度， 则利益既得者往往会成为左右管理决策的

精英或是利益集团， 相应地， 提高税率的税收政策则

难以获得有效通过， 收入不平等程度也就将进一步恶

化。 在后者社会中， 收入分配制度改革的最大阻力在

于既得利益者的干扰， 而以 “壮士断腕之志” 突破

这些阻扰， 则是将深化改革进行到底的关键。

应当要分清的是， 在右偏态分配中， 我们一开始

就假设经济个体 ａ、 ｂ 和 ｃ 的收入水平处于免征额范

围， 使得在这一分配政策的冲击下显著地提高了个体

ｃ 的收入水平， 因而也就能够获知政府的财政税收将

得以增加。 考虑一种与此不一样的情形， 即个体 ａ、
ｂ 和 ｃ 在一开始即须向政府纳税， 在分配政策冲击

后， 收入下降的个体 ａ 和 ｂ 免于纳税， 而个体 ｃ 则由

于收入提高而适用于更高的税率， 那么， 政府的总税

收是否因此而增加呢？ 不妨假设初始状态的免征额为

ｙｉ－ｍ 而非 ｙｉ （ ｉ ＝ ａ， ｂ， ｃ）， 且采用税率随收入提高

而提高的累进税率制度。 在收入 ｙ 满足 ｙｉ －ｍ＜ｙ≤ｙｉ

时， 采用税率为 ｔ； 而当 ｙｉ＜ｙ≤ｙｉ＋２ｍ 时， 则采用税

率为 ｔ＋Δｔ。 在这一情形下， 初始状态和右偏态分配

状态下的财政总税收 Ｔ 和 Ｔ′分别为：

Ｔ ＝ ∑［ｙｉ － （ｙｉ － ｍ）］ｔ ＝ ３ｍｔ

Ｔ′ ＝ （ｙｃ ＋ ２ｍ － ｙｃ）（ｔ ＋ Δｔ） ＋ ［ｙｃ － （ｙｃ － ｍ）］ｔ
＝ ３ｍｔ ＋ ２ｍ·Δｔ

明显地， 相较于初始状态， 右偏态分配的财政税

收也得到了有效增加， 且增加的额度为 ２ｍ·Δｔ。 可

见， 收入不平等虽然降低了大多数居民的收入水平，
从而使其纳税额减少； 但同时却也增加了高收入者的

收入水平， 从而使其从低收入者的财富中所获取的收

入份额适用于更高的累进税率， 这无疑增加了整个社

会的总税收。 因此， 收入不平等的形成及其恶化将显

著促进税收的增长。 不能忽视的是， 如果社会采用固

定税率制， 即 Δｔ＝ ０， 那么， 这一分配政策将不会带

来政府总税收的增加。 应当指出的是， 上述所描述的

分配状态是在所有个体总收入不变的假设下形成的，
这一静态分析能够直接地观测到不同个体在分配前后

的利益得失。 但在经济现实中， 不同个体之间的收入

分配状况往往会因其收入增长而被掩盖， 也就是说，
个体能够直观地感受到其绝对收入的提高， 而对于其

在收入分配 “蛋糕” 中获得了多少相对份额则往往

难以直接知晓。 就后者而言， 一种简单的评判思路

是， 如果一个个体所获得的收入增长幅度长期低于另

一个个体的同一指标， 那么个体之间的收入差距将不

断扩大， 而对应的收入不平等也将不断恶化。

三、 收入不平等对不同群体收入状况的影响

从中国城乡居民的收入数据来看， 中国的城乡收

入分配处于右偏态的状态中， 表现为城乡居民的中间

收入与平均收入的比值均低于 １ 的正态水平， 表明占
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人口相对多数的中间收入阶层的收入水平均低于社会

的平均值， 社会财富相对集中地分布在较高收入群体

之中， 这一现象在 ２００５ 年后农村居民的收入分配状况

中尤为明显。 基于这一现实判断， 我们借鉴上述理论

分析， 通过计算和观测收入不平等影响个体收入的弹

性系数 α 来进一步探讨收入不平等变化对不同收入群

体收入状况的影响。 对于收入不平等的变化状况， 本

文运用不同收入组之间的泰尔指数来进行测度。 之所

以采用泰尔指数而非常见的基尼系数， 是因为相对于

基尼系数， 泰尔指数能够更为敏感地观测到高收入和

低收入的变化情况， 而基尼系数则仅对中间收入变化

反应灵敏， 因此泰尔指数能够更好地观测不同群体之

间的收入差距， 是一个较为适用的分析变量 （王少平

和欧阳志刚， ２００８［２１］ ）。 若以 ｙｉ 和 ｙ 分别表示不同收

入群体的收入和总收入， 以 ｐｉ 和 ｐ 分别表示不同收入

群体的人口和总人口， 则泰尔指数 ＴＩ 可以表示为：

ＴＩ ＝ ∑
ｎ

ｉ ＝ １

ｙｉ

ｙ ｌｏｇ
ｙｉ

ｙ
－ ｌｏｇ

ｐｉ

ｐ
æ

è
ç

ö

ø
÷

尽管泰尔指数依据居民收入来进行测算， 但它从

根本上反映了收入形成背后的分配制度， 因此， 以泰

尔指数来表征上文理论分析中的突发性的不平等分配

制度， 与许多文献的处理方式一样均具有合理性。 进

一步地， 以泰尔指数度量的收入不平等影响个体收入

的弹性系数 α 可以表示为：

α＝
Δｙｉ

ΔＴＩ
·ＴＩ

ｙｉ

运用城镇居民五级分组数据首先对城镇居民收入

与不平等的变化弹性进行计算并比较后发现： 从纵向

来看， 不管收入分配的状况是改善还是恶化， 城镇各

收入组居民的收入均呈逐年扩大的趋势， 表现为各群

体的收入规模在泰尔指数下降即收入分配状况改善时

依然在不断扩大， 见表 １。 对于这一统计结果， 我们

认为其与上述理论分析并不矛盾。 这是因为我们在理

论分析中出于研究方便仅仅考虑了总收入不变的静态

情况， 而在中国的经济现实中所有居民的收入均呈不

断增长的态势， 这就使得在收入分配状况恶化时， 即

便是低收入者， 其收入水平也依然在提高， 只是其提

高幅度因收入水平的不同而存有差别。 从这一角度来

说， 我们无法从纵向上来判别收入不平等对某个群体

或个体收入水平的影响。 但从横向比较来看， 两者之

间的变化关系则与我们的理论分析相吻合。 也就是

说， 收入不平等的恶化从总体上带来了高收入者的收

入水平更大幅度的提高， 而低收入者收入水平的提高

幅度则相对较小。

表 １ 城镇居民不同群体的收入与不平等的变化弹性

年份 低收入户 中等偏下户 中等收入户 中等偏上户 高收入户 城镇泰尔指数

２００１ ０􀆰 ８８ １􀆰 ０２ １􀆰 １６ １􀆰 ３２ １􀆰 ７７ ０􀆰 ０７９ ８

２００２ －０􀆰 ５４ －０􀆰 ０２ ０􀆰 ２８ ０􀆰 ５３ １􀆰 ３７ ０􀆰 ０９２ ７

２００３ １􀆰 ０２ １􀆰 ０６ １􀆰 １０ １􀆰 １８ １􀆰 ５３ ０􀆰 １００ ６

２００４ ０􀆰 ７９ ０􀆰 ９０ ０􀆰 ９２ ０􀆰 ９９ １􀆰 １３ ０􀆰 １１４ ０

２００５ １􀆰 ０６ １􀆰 １７ １􀆰 ２９ １􀆰 ４４ １􀆰 ４３ ０􀆰 １２５ １

２００６ －４􀆰 ０７ －３􀆰 ７４ －３􀆰 ５０ －３􀆰 ４１ －３􀆰 ２６ ０􀆰 １２０ ９

２００７ －５􀆰 １５ －５􀆰 ２６ －５􀆰 ０９ －４􀆰 ９１ －４􀆰 ７２ ０􀆰 １１６ ８

２００８ １􀆰 １７ １􀆰 ２９ １􀆰 ４３ １􀆰 ５５ １􀆰 ５６ ０􀆰 １３０ ０

２００９ －９􀆰 ９１ －９􀆰 ５２ －９􀆰 ３７ －８􀆰 ４８ －７􀆰 ３９ ０􀆰 １２８ ６

２０１０ －３􀆰 ５８ －３􀆰 ５５ －３􀆰 ２５ －２􀆰 ８３ －２􀆰 ７３ ０􀆰 １２３ ９

２０１１∗ ９７􀆰 ２７ ８８􀆰 ３８ ８４􀆰 ２２ ８７􀆰 ０９ ８９􀆰 ０３ ０􀆰 １２４ １

２０１２ －２􀆰 ９０ －２􀆰 ５４ －２􀆰 ４０ －２􀆰 ０９ －１􀆰 ５４ ０􀆰 １１６ １

２０１３ －６􀆰 ７３ －６􀆰 ６３ －６􀆰 ０４ －５􀆰 ６３ －６􀆰 １９ ０􀆰 １１４ ３

２０１４ －０􀆰 ２１ ０􀆰 ７２ ０􀆰 ９９ １􀆰 ０４ １􀆰 ０６ ０􀆰 １２４ ３

２０１５ －１􀆰 ９６ －１􀆰 ９９ －２􀆰 ０１ －１􀆰 ９８ －１􀆰 ２３ ０􀆰 １１８ ６

２０１６ ３􀆰 ７４ ４􀆰 ４４ ４􀆰 ９１ ４􀆰 ９６ ４􀆰 ７９ ０􀆰 １２０ ６

２０１７ ０􀆰 ０７ ０􀆰 ０９ ０􀆰 １０ ０􀆰 ９１ ０􀆰 １３ ０􀆰 ２１０ ８

　 　 注： 标 “∗” 年份的数据为异常值， 数据根据 ２００１—２０１８ 年 《中国统计年鉴》 的原始数据整理计算而得， 下同。

　 　 在表 １ 城镇居民不同群体的收入与不平等的变化

弹性中， 由于 ２０１１ 年相比于 ２０００ 年的泰尔指数变化

较小， 因此 ２０１１ 年的弹性系数出现了异常值。 为能

有效地消除序列的异常波动效应， 我们在文中暂不考
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虑异常年份的弹性数据。 结果显示： 在 ２００１—２０１７
年间， 高收入户、 中等偏上收入户、 中等收入户、 中

等偏下收入户和低收入户每年的弹性系数按照不同群

体收入由高到低的顺序出现了依次递减的规律， 表明

在收入不平等改善时， 高收入户相对于低收入户的增

收幅度较小， 而在收入不平等恶化时， 高收入户则获

得了更大幅度的增收。
与城镇居民的收入状况相一致的是， 收入不平

等对农村居民不同群体收入的影响也与我们的理论

相吻合。 也就是说， 收入不平等的恶化促进了高收

入群体收入水平更大幅度的提高， 而低收入群体收

入提高的幅度则相对较小。 表 ２ 的弹性系数计算结

果显示： 在 ２００１—２０１７ 年间， 农村高收入户的弹

性系数最高， 其次为中等偏上收入户、 中等收入

户、 中等偏下收入户和低收入户， 因此这些群体的

增收幅度依据收入水平的高低而依次呈现出了由大

到小的排列特征。 也就是说， 在经济个体的收入水

平随着经济增长而相应提高时， 收入不平等使得更

高收入者获得了更大幅度的增收， 而使更低收入者

的增收幅度相对更小。

表 ２ 农村居民不同群体的收入与不平等的变化弹性

年份 低收入户 中等偏下户 中等收入户 中等偏上户 高收入户 农村泰尔指数

２００１ ０􀆰 ５２ ０􀆰 ９２ ０􀆰 ９９ １􀆰 １６ １􀆰 ７１ ０􀆰 ０９４ ０

２００２ ０􀆰 ５７ ０􀆰 ４６ ０􀆰 ４８ ０􀆰 ５８ ０􀆰 ８０ ０􀆰 １０１ ８

２００３ ０􀆰 ２７ ０􀆰 ９９ １􀆰 ３２ １􀆰 ５１ １􀆰 ９６ ０􀆰 １０５ ７

２００４ －２􀆰 ２１ －１􀆰 ９９ －１􀆰 ８２ －１􀆰 ７０ －１􀆰 ２５ ０􀆰 ０９７ ９

２００５ ３􀆰 ６７ ５􀆰 ８７ ６􀆰 ４８ ６􀆰 ７２ ７􀆰 ２３ ０􀆰 ０９９ ５

２００６ －７􀆰 ６６ －７􀆰 １６ －７􀆰 ４０ －７􀆰 ８５ －６􀆰 ６６ ０􀆰 ０９８ １

２００７∗ －４４􀆰 ８６ －５２􀆰 ２２ －５２􀆰 ２９ －４９􀆰 ５６ －５０􀆰 ０９ ０􀆰 ０９７ ８

２００８ １３􀆰 ８５ １６􀆰 ６９ １８􀆰 １４ １８􀆰 ９９ １８􀆰 ６８ ０􀆰 ０９８ ６

２００９ １􀆰 ３０ ２􀆰 ３５ ２􀆰 ８０ ３􀆰 ５８ ３􀆰 ５９ ０􀆰 １０１ １

２０１０∗ －５１􀆰 ７２ －４１􀆰 ０９ －３９􀆰 ９６ －３７􀆰 ６１ －３５􀆰 １２ ０􀆰 １００ ７

２０１１ ２􀆰 ２０ ５􀆰 ５１ ５􀆰 ９４ ６􀆰 １４ ６􀆰 １２ ０􀆰 １０３ ９

２０１２ １３􀆰 ７２ １１􀆰 ２７ １１􀆰 ６７ １２􀆰 ２１ １１􀆰 ５３ ０􀆰 １０５ １

２０１３ －３􀆰 ３８ －４􀆰 ７０ －４􀆰 ０８ －３􀆰 ８７ －３􀆰 ７９ ０􀆰 １０１ ８

２０１４ ０􀆰 ４８ ０􀆰 ８２ ０􀆰 ８２ ０􀆰 ７６ ０􀆰 ５２ ０􀆰 １２６ ３

２０１５ －５􀆰 ３９ －４􀆰 ５３ －４􀆰 １２ －３􀆰 ９３ －４􀆰 １９ ０􀆰 １２３ ７

２０１６ －１􀆰 ５０ －１􀆰 ０８ －１􀆰 ０６ －１􀆰 ０５ －１􀆰 ２１ ０􀆰 １１４ １

２０１７∗ １２９􀆰 ９０ ７３􀆰 ９４ ８１􀆰 ５４ ８５􀆰 ９２ １１１􀆰 ３６ ０􀆰 １１４ ２

　 　 综合来看， 如果将城乡居民按照不同的收入水平

划分为不同的利益相关者， 则收入不平等由于为高收

入者带来了更大幅度的收入增长， 或者更形象地说，
高收入者从 “做大的蛋糕” 中获得了更大的份额， 因

此， 高收入者无疑是收入不平等的既得利益者， 而中

低收入者则成了收入不平等感受最为敏感的群体， 这

一结果促成并加剧了这些群体之间的矛盾。 这就是说，
一项旨在缓解收入不平等的税收政策， 比如提高税率

或是增加征税对象的政策必将会在受到高收入者指责

和反对的同时， 却得到大部分中低收入者的支持。 那

么， 收入不平等情形下， 中国的税率是如何变化的呢？

四、 收入不平等对税率和税收的影响

由于税率在不同收入群体中存在着差异， 因此从

宏观上表征中国个人所得税税率的高低可以用个人所

得税总额与总收入的比值来衡量。 尽管宏观税率并不

如微观数据那样能够精确地反映收入不平等所带来的

差异性影响， 但却可以更好地 “捕捉” 到群体效应，
这显然是将微观家户孤立为一个个互不影响的个体所

难以实现的。 就总收入的选择而言， 如果选取的是全

国城乡居民的总收入， 则个人所得税总额与其比值所

形成的税率Ⅰ仅仅反映了个人所得税在总收入中的比

重， 对于衡量税率的高低则意义不大。 鉴于此， 将总

收入缩小为应纳税群体的收入总额， 并将个人所得税

总额与其比较后所形成的税率Ⅱ则能够较有针对性地

反映税收对纳税群体的影响程度。 在此基础上， 将应

纳税群体的收入总额扣除免征额并将税收总额与其比

较后， 则得到了改进过后的税率Ⅲ。 对于税率Ⅲ中的
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免征额， 在中国个人所得税所列的 １２ 个应税税目中，
每一个税目的免征额都有所不同， 比如工资薪金采用

的是定额扣除， 劳务报酬则采用定额扣除加定率扣

除， 个体工商户生产经营所得则是据实扣除， 而利

息、 股息、 红利所得和偶然所得则不作扣除。 严格说

来， 在应纳税群体的收入总额中扣除免征额以计算本

文中的税率Ⅲ， 应该将上述不同税目中的不同免征额

都作充分且必要的扣除。 但在本文的分析中， 由于我

们所计算的是宏观税率， 无法对居民总收入的所得来

源进行一一区分和甄别， 因此也就无法对不同的所得

扣除不同的免征额。 但是， 考虑到在文中我们只是估

算能够反映税率变化趋势的税率Ⅲ， 且发现工资薪金

是个人所得税的主要来源①， 因此， 我们以工资薪金

的免征额为标准来粗略地估算应税所得， 这并不会影

响我们的分析判断。 这是因为从宏观上来讲， 其他收

入所得的免征额在不同年份的时间趋势是近似一致

的， 它对所估算税率的趋势所带来的结构性影响极

小， 甚至可以忽略不计。

中国在 ２０００—２０１７ 年的时间段内经历了几次免

征额的提升， 其中 ２００６ 年 １ 月免征额由原来的 ８００
元提升为 １ ６００ 元， ２００８ 年 ３ 月提升到了 ２ ０００ 元，
２０１１ 年 ９ 月则提升到了 ３ ５００ 元。 由于在 ２００８ 年和

２０１１ 年均实行了两个等级的免征额， 因此在计算这

两个年份的免征额时， 我们可以按新旧不同免征额所

实施的月份为权重进行加权， 加权公式为：

加权年免征额＝月免征额旧×对应月数

＋月免征额新×对应月数

经加权计算后得出， ２００８ 年和 ２０１１ 年加权过后

的免征额分别为 ２３ ２００ 元 ／年和 ３０ ０００ 元 ／年。 根据

年免征额标准， 运用城镇和农村收入分组数据可以确

定应纳税的收入群体， 并根据其所占人口的比重进一

步计算出应纳税群体的收入总额及扣除免征额后的收

入总额。 明显地， 与税率Ⅱ相比， 税率Ⅲ更具有针对

性。 由于达到纳税标准的群体仅为城镇相应收入户，
因此在计算收入不平等对税率和税收的影响时仅以城

镇泰尔指数来分析， 见表 ３。
表 ３ 税率和税收与收入不平等的变化关系

年份 税率Ⅰ 税率Ⅱ 税率Ⅲ
Δ 税率Ⅲ

ΔＴＩ
或

ΔＴＩ
Δ 税率Ⅲ

税收弹性：
ΔＴ
ΔＴＩ

·
ＴＩ
Ｔ

２０００ ０􀆰 ０１４ ０ ０􀆰 ０６３ ６ ０􀆰 ４２２ ９ — —

２００１ ０􀆰 ０１９ ２ ０􀆰 ０８１ ８ ０􀆰 ３３８ １ －１６􀆰 ８９１ ６ ７􀆰 ５７３ ６

２００２ ０􀆰 ０２０ ９ ０􀆰 ０７８ １ ０􀆰 ２０５ ９ －１０􀆰 ２００ ６ １􀆰 ３３９ ７

２００３ ０􀆰 ０２２ ０ ０􀆰 ０４９ ７ ０􀆰 １６８ ５ －４􀆰 ７４１ ５ １􀆰 ９９７ ４

２００４ ０􀆰 ０２３ ７ ０􀆰 ０５１ ４ ０􀆰 １３３ ９ －２􀆰 ５８４ ５ １􀆰 ６９０ ４

２００５ ０􀆰 ０２５ ２ ０􀆰 ０５２ ５ ０􀆰 １１４ ３ －１􀆰 ７６９ ０ ２􀆰 １２１ ５

２００６ ０􀆰 ０２５ ９ ０􀆰 ０８２ ８ ０􀆰 ３３８ ９ －５３􀆰 ７４５ １ －５􀆰 １２５ ８

２００７ ０􀆰 ０２８ １ ０􀆰 ０８９ １ ０􀆰 ２５５ ６ ２０􀆰 ５３６ ６ －８􀆰 ８８７ ２

２００８ ０􀆰 ０２８ ２ ０􀆰 ０８６ ０ ０􀆰 ２６０ １ ０􀆰 ３４１ ７ １􀆰 ４９２ ２

２００９ ０􀆰 ０２７ ０ ０􀆰 ０８１ ８ ０􀆰 ２１５ ０ ３１􀆰 １１９ ８ －５􀆰 ４８１ ４

２０１０ ０􀆰 ０２８ ８ ０􀆰 ０８７ ７ ０􀆰 ２０１ １ ３􀆰 ００７ ２ －６􀆰 ２２７ ０

２０１１ ０􀆰 ０３０ ８ ０􀆰 ０９３ ２ ０􀆰 ２５７ ４ ２２３􀆰 ８４７ １ １２３􀆰 ８２６ ９

２０１２ ０􀆰 ０２５ ８ ０􀆰 ０７９ ５ ０􀆰 ４３２ ３ －２２􀆰 ９５７ ８ ０􀆰 ６２７ ２

２０１３ ０􀆰 ０２５ ８ ０􀆰 ０７９ ２ ０􀆰 ３１０ ４ ６８􀆰 ７７５ ４ －８􀆰 ００２ ５

２０１４ ０􀆰 ０２６ ７ ０􀆰 ０７９ ９ ０􀆰 ２５１ ０ －５􀆰 ９６１ ０ １􀆰 ４８３ ４

２０１５ ０􀆰 ０２８ ３ ０􀆰 ０８５ ８ ０􀆰 ２４２ １ １􀆰 ５６４ ５ －３􀆰 ６５９ ０

２０１６ ０􀆰 ０３０ １ ０􀆰 ０９０ ４ ０􀆰 ２２４ ４ －８􀆰 ５５２ １ ９􀆰 ８１０ ８

２０１７ ０􀆰 ０３２ ４ ０􀆰 ０４９ ９ ０􀆰 １１５ ９ －１􀆰 ２０３ ２ ０􀆰 ２４９ ０

　 　 注： 税率Ⅰ的计算公式为： 个人所得税总额 ／ 全国城乡居民总收入； 税率Ⅱ的计算公式为： 个人所得税总额 ／ 应纳税群体的总收入； 税率Ⅲ的

计算公式为： 个人所得税总额 ／ 扣除免征额后的应税收入。

３９

① 白景明和何平 （２０１４） ［２２］测算发现： 在个人所得税中， 工资、 薪金所得单项金额占比就超过 ５０％。 ２０００—２０１２ 年工资、 薪金所得占个人所

得税的比重呈现逐步上升的态势， ２０００ 年该比重为 ４２􀆰 ８７％， ２０１２ 年这一比重上升为 ６１􀆰 ６７％。 比较而言， 个体工商户生产、 经营所得课税

占个人所得税总收入的比重则呈现逐步下降的态势， ２０００ 年该比重是 ２０􀆰 １２％， ２０１２ 年该比重则下降到了 １０􀆰 ２５％； 同样地， 利息、 股息、
红利所得课税占个人所得税总收入的比重也显著下滑， 由 ２０００ 年的 ２８􀆰 ７％下滑到了 ２０１２ 年的 １２􀆰 ９９％。
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从 ２０００—２０１７ 年中国个人所得税税率的变化趋

势来看， ２０００—２００５ 年的税率一直处于下降的状态

之中， 其值从 ４２􀆰 ２９％ 下降到了 １１􀆰 ４３％； 随后，
２００６ 年免征额的提高虽然将税率急剧地提升到了

３３􀆰 ８９％， 但原来税率下降的趋势并未得到逆转， 即

便免征额从 ２００８ 年 ３ 月开始提升到 ２ ０００ 元之后，
这一趋势仍在延续； ２０１１ 年免征额再次得以提高后，
税率从该年的 ２５􀆰 ７４％上升到了 ２０１２ 年的 ４３􀆰 ２３％。
在这一变化过程中， 税率之所以下降， 从表象上来看

主要是因为： 全体居民收入的增长使得越来越多的居

民成为应税主体， 且在累进税率制下适用于较低级别

的税率， 这就拉低了原来只有高收入阶层成为应税主

体时所适用的税率。 在这一过程中， 虽然收入不平等

加重导致了高收入阶层相对收入的增长且进一步拉升

了其所适用的税率， 但其对税率提高的作用力度明显

小于更大规模新增纳税群体对税率的降低作用， 这就

在城镇出现了很多年份收入不平等在加重的同时， 社

会所适用的税率却在不断下降。 从本质上来看， 在全

体居民收入增长的过程中， 之所以有越来越多的居民

成为应税主体从而 “拉低” 了平均税率， 是因为旨

在缩小收入差距的个人所得税改革或税率提高的税收

政策并未随着居民收入的增长而有效推进。 如果在居

民收入增长的过程中， 所得税税率能够相应提升， 免

征额额度能够及时且有效地提高， 那么实际税率就不

会因纳税主体规模的扩大而下降。 这一解释能够被某

些年份税率上升的现实所验证。 我们看到， 有些年份

的税率出现了上升的现象， 其原因与免征额提高减少

了应税主体有关， 可见， 收入分配改革中的税收政策

才是形成如上现象的关键。 某些年份税率上升的现象

也与应税主体相对稳定后收入的增长有关。 也就是

说， 在应税主体规模增长乏力的情况下， 其收入的不

断增长带来了其适用税率的提高， 从而使得社会的平

均税率在上升。 从这一点来说， 中国税收的增长主要

是中高收入群体贡献的， 而最高收入群体的贡献则相

对有限。 综合言之， 中国的税收政策并未对最高收入

群体形成有效的调节， 相反却对中高收入群体的收入

增长带来了明显的抑制。
从税率与收入不平等的关系来看， 按照我们在理

论分析中的解释， 收入不平等加重会促使中低收入者

支持税率的提高， 而高收入者则支持税率的下降； 相

反， 收入不平等缓和会促使中低收入者支持税率的下

降， 而高收入者则支持税率的上升。 计算结果显示：
除了 ２００７ 年、 ２００９—２０１１ 年的税率与收入不平等同

向变化外， 其他年份两者之间均具有反向变化关系，
也就是说， 在大部分年份内， 相对税率在收入不平等

加重的情况下不升反降， 而在收入不平等缓和的情况

下则不降反升。 这一结果进一步表明税收政策并未对

最高收入者形成有效的调节， 相反， 中间收入阶层所

受的影响则相对较大， 这对于中产阶级的培育及其规

模的壮大明显不利， 这与我们在理论分析中所得出的

结论是一致的。 在上文中， 在收入不平等加重的情形

下， 税率的提高会对高收入者的效用带来负面影响，
这将促使其凭借强势的博弈能力来阻碍税率的提高，
从而使得税率与收入不平等呈现出反向变化关系。 从

政府所获得的税收来看， 除了 ２００６—２００７ 年和

２００９—２０１０ 年其与收入不平等的变化弹性为负数外，
其他大部分年份均为正数， 这就是说， 收入不平等的

加重能够在很大程度上解释政府税收的增长。 从这一

角度来说， 中国居民收入在国民收入分配格局中的占

比下降， 或者说， 政府收入在国民收入分配格局中的

占比不断上升， 与初次分配中收入不平等的形成及其

恶化有很大的关系。 综合来看， 在收入不平等加重的

情形下， 提高税率不仅能够有效地调节高收入阶层和

培育中产阶层， 还能促进政府税收的稳定增长。

五、 结论和启示

从理论上来看， 在收入不平等形成并加重的情形

下， 对税率提高的再分配政策需求是否增加， 或者说

这一政策是否能够得到有效的制定和实施， 既取决于

不同经济主体从中所获利益的大小， 又取决于不同利

益相关者博弈能力的强弱。 对经济个体来说， 收入不

平等的加重将使低收入者的收益受损， 而使高收入者

的收益增加； 中间收入阶层的利益得失则依其税收支

出和公共服务所得的净额大小而定， 既有可能收益增

加， 又有可能收益减少。 对政府来说， 由于社会通常

采用累进税制， 因此其在这一过程中所获得的税收只

增不减。 理论分析进一步发现： 在收入不平等情形

下， 中低收入者往往会支持一种税率提高的再分配政

策， 而高收入者则对税率降低的政策更有偏好， 税率

提高的再分配政策是否能够有效通过取决于两者的权

力博弈。 一般而言， 如果政策制定中采取多数表决

制， 则占社会人口大多数的中低收入者将使税率提高

的税收政策得到有效的制定和实施； 反之， 如果采取

精英决策制， 则高收入者往往成为社会精英而使这一

税率提高的再分配政策难以获得有效通过。 因此， 不

同经济主体所获利益的多寡决定了再分配政策的需

４９
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求。 不过， 在现实经验中， 不管是多数表决制还是精

英决策制， 由于利益集团的存在， 税收政策的制定与

否最终往往只与少数具有强势博弈能力的群体有关，
而与群体本身的规模大小无关， 暂不赘述。

中国收入分配所呈现的现实与我们的理论分析相

吻合， 即收入不平等带来了较高收入者收入水平的更

大幅度提高， 而较低收入者的增收幅度则相对较小。
由于这一分配现实的存在， 中国个人所得税的相对税

率多年来并未随收入差距的扩大而提高， 相反却呈现

出下降的趋势。 这一现象同时也说明： 中国的税收增

长主要来自中间收入群体纳税规模的壮大， 而非来自

高收入群体纳税额的提高； 政策并未对最高收入群体

形成有效调节， 相反却对中间收入群体收入水平的提

高带来了抑制作用。 从这一层面来说， 不平等收入分

配政策下的最大受益者仍然是最高收入阶层， 而中国

当下所进行的旨在缩小收入差距和促进社会公正的收

入分配制度改革， 显然将面临着来自于这些既得利益

者的反对和阻扰。
继续深化收入分配制度改革， 应有 “壮士断腕”

的改革魄力和 “统一战线” 的改革智慧。 应继续加

大对低收入者特别是最低收入者的补助力度， 应提高

税收免征额和应税税率， 以使更多中等收入者能够获

得更大幅度的收入增长， 并使中产人群规模得到不断

壮大； 应增加纳税种类， 使高收入者特别是最高收入

者对社会总税收的增长做出更大贡献。 与此同时， 政

府应将所增长的税收更大比例地投入于公共服务支出

项目中， 特别应加大惠民项目的支出， 以使收入分配

制度改革得到最广大人民群众的支持。
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企业 ＯＦＤＩ 能促进中国经济高质量发展吗？
———基于产能治理视角的实证研究
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［摘　 要］ 产能治理是推动我国经济高质量发展的重要途径。 笔者先从理论上分析了企业 ＯＦＤＩ
治理产能过剩的作用机制， 然后利用大样本的企业微观数据， 结合马氏距离匹配倍差法实证检验了企

业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响。 研究结果表明： 中国企业 ＯＦＤＩ 显著提升了产能利用率， 且所得结论

在替换被解释变量和滞后性稳健检验后依然成立； 分样本比较分析发现企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响

因企业类型不同而存在差异性， 其中国有、 中西部地区、 资本密集型及投资于发达国家企业 ＯＦＤＩ 对产

能利用率的提升效应显著大于民营、 东部地区、 劳动密集型及投资于发展中国家企业。 基于此， 笔者认

为： 我国政府应继续鼓励企业 ＯＦＤＩ 以化解产能过剩， 分类做好企业对外投资的合理引导工作， 并为企

业对外投资提供便利条件， 从而在微观上提升企业经营效益， 在宏观上推动我国经济高质量发展。
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一、 引言

中国自加入 ＷＴＯ 以来， 宏观经济一直保持着较

高的增长率， 这得益于工业的高速发展， 然而由大规

模投资所推动的工业高速发展也带来了一些潜在的问

题， 其中最典型的问题就是工业产能利用率较低。 据

调查统计， ２０１２ 年我国钢铁行业产能已达到 １０ 亿吨

左右， 实际产量为 ７􀆰 ２ 亿吨， 约占全球产量的 ４６％，
产能利用率仅为 ７２％， 而同期水泥、 电解铝、 平板

玻璃、 船舶及光伏等行业的产能利用率也均不足

７５％， 明显低于国际通常水平， 表明中国工业行业产

能过剩问题突出［１］。 这种由产能过剩所带来的市场

恶性竞争、 经济效益难以提高、 企业倒闭或开工不

足、 人员下岗失业及银行不良资产等一系列问题［２］，
已经严重影响到宏观经济的稳定发展。

形成新的经济增长点， 治理产能过剩问题成为推

动中国工业高质量发展的必由之路。 近年来， 中国政

府在产能治理过程中积极推进 “走出去” 战略， 鼓

励企业发展对外直接投资以淘汰落后产能和转移过剩

产能， 积极推进国际产能和装备制造合作， 促进优势

产能对外合作。 随着 “走出去” 战略的实施， 对外

直接投资 （ＯＦＤＩ） 步伐不断加快。 据商务部统计，
截至 ２０１７ 年中国 ＯＦＤＩ 存量金额为 １８ ０９０􀆰 ４ 亿美元，
是 ２００２ 年存量金额的 ６０􀆰 ５ 倍， 全球排名从 ２５ 名逐

步攀升到第 ２ 名。 在此背景下， 从学术上深入探讨如

下问题十分必要： 企业 ＯＦＤＩ 治理产能过剩的作用机

制是什么？ 如果理论上可行， 那么实践上中国企业

ＯＦＤＩ 又是否化解了产能过剩问题， 从而推动了宏观

经济向高质量发展？

二、 文献综述与作用机制分析

（一） 文献综述

产能过剩是世界主要经济体所面临的普遍现象。
早期西方国家产能过剩大多是伴随经济危机的一种周

期性产能过剩， 因此一些学者曾从垄断竞争［３］［４］、
经济波动［５］［６］、 进入壁垒［７］ 和信号传递［８］ 等方面对

产能过剩进行过系统的分析。 然而， 当产能过剩问题

已不再是西方主流经济学关注热点的最近几年， 随着

我国产能过剩问题的蔓延和加剧， 这一问题却引起了

中国学者们的热议。 当前中国学术界关于产能过剩的

成因主要有市场失灵［２］［９］［１０］、 体制扭曲［１１］［１２］、 结构

失衡［１３］［１４］和需求疲软［１５］等观点。 关于产能治理方面

的研究， 国外学者普遍认为产能过剩是市场经济的客

观现象， 并不一定损害经济效率， 因而也就不存在产

能治理问题， 尽管如此， 美国和日本政府仍然出台了

一些淘汰落后产能、 提高生产率和培育产业竞争力等

方面的产业政策。 中国学者主要从以下方面提出产能

治理对策： 一是供给侧政策， 比如淘汰和退出落后产

能， 推动企业兼并重组， 科学制定产业布局规划， 加

强企业科技创新等［１６］［１７］； 二是需求侧政策， 比如扩

大国内有效需求， 改善需求结构， 鼓励企业 “走出

去” 等［１８］［１９］； 三是政府转型， 比如推进政府改革和

规范政府行为等［２０］［２１］。
随着中国 “走出去” 和 “一带一路” 战略的实

施， 有效开展对外直接投资、 加强国际产能合作已成

为治理我国产能过剩问题的新途径［２２］。 现有相关文

献主要是基于边际产业扩张理论阐述企业 ＯＦＤＩ 的产

能治理效应， 但是， 中国作为后发型国家， 企业

ＯＦＤＩ 中可转移所有权优势并不显著。 中国企业投资

动机除了当地生产之外， 还有商贸服务、 资源开发和

技术寻求等多种类型， 不同投资动机的企业 ＯＦＤＩ 将
产生产能转移、 出口贸易、 投资分流和逆向技术溢出

等多种经济效应［２３ ２５］， 并进而通过生产侧或需求侧

影响企业的产能利用水平， 因此边际产业扩张理论不

足以解释我国企业 ＯＦＤＩ 的产能治理效应问题， 需要

根据投资动机对我国企业 ＯＦＤＩ 治理产能过剩的作用

机制进行深入分析。 更进一步， 现有相关文献主要基

于我国省级或行业面板数据测度制造业产能过剩和考

察企业 ＯＦＤＩ 绩效状况， 这不能体现企业的异质性特

征， 而且微观层面的企业 ＯＦＤＩ 行为往往存在自选择

效应， 从而需要基于企业层面的统计数据， 采用

“准自然实验” 等更为准确和先进的评估方法， 进行

更深入细致的探索与分析。
（二） 作用机制分析

笔者在梳理相关文献基础上的进一步研究认为：
企业 ＯＦＤＩ 能够通过多种途径治理产能过剩问题， 并

进而促进宏观经济高质量发展， 且这种促进效应会因

企业类型不同而存在差异性。
１􀆰 产能转移效应。
边际产业扩张理论认为在本国趋于比较劣势的产

业均应通过国际投资依次向国外转移， 企业 ＯＦＤＩ 可
以利用自身优势将过剩产能转移到其他国家， 利用东

道国的生产要素实现国际产能合作， 且边际产业的转

移有利于母国企业优化配置自身经济资源和生产要
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素， 将国内资源集中于高技术和高附加值产品的开

发， 从而通过促进国内产业升级化解产能过剩

问题［２６］。
２􀆰 贸易促进效应。
传统贸易理论认为企业 ＯＦＤＩ 在东道国就地生产

销售产品会替代母国的出口贸易［２７］， 但也有众多经

验研究表明 ＯＦＤＩ 与出口贸易会存在贸易互补效应，
其原因在于企业 ＯＦＤＩ 可以更好地为客户提供服务以

促进母国产品的国外销售， 同时也会促进母国相关原

材料和中间投入品等生产要素的出口［２３］［２８］， 从而通

过扩大母国产品出口规模化解产能过剩问题。
３􀆰 投资分流效应。
由于有发达国家产业成功发展经验的参照， 发展

中国家企业容易对有前景的产业产生共识， 在该产业

中出现投资潮涌现象， 短时间内大量资金涌入同一产

业， 从而造成一轮又一轮的产能过剩问题［９］。 企业

ＯＦＤＩ 则可以分流国内投资资金， 使得国内资金供给

变得相对稀缺［２９］， 避免一些新兴产业出现过度投资

现象， 从而通过提升企业资金利用能力化解产能过剩

问题。
４􀆰 逆向技术溢出效应。
获取先进技术日益成为发展中国家 ＯＦＤＩ 的重要

目的， 企业 ＯＦＤＩ 可以在技术资源丰富的国家设立研

发机构， 充分利用东道国的技术资源和研发人员开展

创新活动， 同时可以在与国外企业的合作中模仿和学

习先进技术和管理经验， 形成国外先进技术对母国企

业的逆向技术溢出［３０］［３１］， 从而通过提高母公司的生

产效率和产品质量来化解产能过剩问题。
５􀆰 国际竞争效应。
异质性贸易理论认为企业 ＯＦＤＩ 具有自我选择效

应， 即只有市场竞争力强的企业才会参与国际市场竞

争［３２］。 企业 ＯＦＤＩ 进入国际市场后， 与其他国家具有

竞争力的企业展开竞争， 激烈的国际竞争使得 ＯＦＤＩ
企业必须不断提升产品质量， 以满足市场需求和扩大

市场份额［３３］， 同时也会促进技术创新以提升生产效

率和降低生产成本， 从而从消费和生产两方面化解产

能过剩问题。
笔者为证实研究论点， 在研究方法上主要是基于

大样本的企业微观数据， 测度中国工业企业产能利用

率， 然后结合马氏距离匹配倍差法处理样本选择偏差

问题， 实证检验企业 ＯＦＤＩ 的产能治理效应， 旨在为

政府制定和调整政策措施提供参考依据。

三、 计量模型与数据说明

（一） 模型构建

基于倍差法和准自然实验的研究思路［２３］［３４］， 我

们将 ＯＦＤＩ 企业和从未 ＯＦＤＩ 企业分别作为实验组和

对照组。 同时构造两个虚拟变量 ｄｕ 和 ｄｔ ， 其中 ｄｕ
表示企业是否 ＯＦＤＩ， ｄｕ ＝ ０ 和 ｄｕ ＝ １ 分别表示企业从

未 ＯＦＤＩ 和 ＯＦＤＩ； ｄｔ 为时间二元虚拟变量， ｄｔ ＝ ０ 和

ｄｔ ＝ １ 表示企业 ＯＦＤＩ 之前和之后的两个时期。 令 ｃｕｉｔ

表示企业 ｉ 在时期 ｔ 的产能利用率， Δｃｕｉ 表示企业 ｉ 在
ＯＦＤＩ 前后产能利用率的变化幅度。 若企业 ＯＦＤＩ 则

将其前后两时期的产能利用率变化幅度记为 Δｃｕ１
ｉ ；

若企业从未 ＯＦＤＩ 则将其记为 Δｃｕ０
ｉ ， 因此企业 ＯＦＤＩ

对其产能利用率的实际影响 γ 为：

γ ＝ Ｅ（γｉ ｄｕｉ ＝ １）
＝ Ｅ（Δｃｕ１

ｉ ｄｕｉ ＝ １） － Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ １） （１）

但是式 （１） 中 Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ １） 的数值实际上

是不可观测的， 这是因为企业 ＯＦＤＩ 后其没有 ＯＦＤＩ
时的状态变化已经无法观测， 我们在此利用匹配的方

法为 ＯＦＤＩ 企业寻找最相近的从未 ＯＦＤＩ 企业。 因此，
我们可以用从未 ＯＦＤＩ 企业的产能利用率变化来替换

ＯＦＤＩ 企业的产能利用率变化， 即 Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ １） ＝

Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ ０） ， 其中 Ｅ（Δｃｕ０

ｉ ｄｕｉ ＝ ０） 表示匹配后

对照组企业的产能利用率变化幅度。 这种用与实验组

最相近的对照组来模拟假如实验组没有经过 “准自

然实验” 时状态的处理方法即为反事实方法， 所以

式 （１） 可以转化为：

γ ＝ Ｅ（γｉ ｄｕｉ ＝ １）
＝ Ｅ（Δｃｕ１

ｉ ｄｕｉ ＝ １） － Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ ０） （２）

然后， 依据倍差法将 ＯＦＤＩ 企业和从未 ＯＦＤＩ 企

业分别作为实验组和对照组， 比较两组企业在 ＯＦＤＩ
前后两时期产能利用率的变化幅度。 如果实验组企业

在 ＯＦＤＩ 后产能利用率变化幅度显著高于对照组企

业， 那么我们可以认为 ＯＦＤＩ 提升了企业产能利用

率。 具体的检验模型如下：

ｃｕｉｔ ＝ α０ ＋ β１ × ｄｕ ＋ β２ × ｄｔ ＋ γ × ｄｕ × ｄｔ ＋ εｉｔ

（３）

其中： ｄｕ 和 ｄｔ 的含义与前文一致； 下标 ｉ 和 ｔ 分别表

示企业和年份； ｃｕｉｔ 和 εｉｔ 分别表示企业的产能利用率

和误差项， 且 Ｅ（εｉｔ） ＝ ０。
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式 （３） 中实验组企业在 ＯＦＤＩ 前后的产能利用

率分别为 α０ ＋ β１ 和 α０ ＋ β１ ＋ β２ ＋ γ ， 因此实验组企业

的产能利用率变化幅度 Δｃｕ１
ｉｔ ＝ β２ ＋ γ 。 而对照组企业

在 ＯＦＤＩ 前后的产能利用率分别为 α０ 和 α０ ＋ β２， 因此

对照组企业的产能利用率变化幅度 Δｃｕ０
ｉｔ ＝ β２。 根据

式 （２） 可知：

γ ＝ Ｅ（Δｃｕ１
ｉ ｄｕｉ ＝ １） － Ｅ（Δｃｕ０

ｉ ｄｕｉ ＝ ０）
＝ β２ ＋ γ － β２ ＝ γ （４）

由式 （４） 可知交互项 ｄｕ × ｄｔ 的系数 γ 即为企业

ＯＦＤＩ 对产能利用率的实际影响。 如果 γ ＞ ０ 则表示

ＯＦＤＩ 前后两时期实验组企业的产能利用率变化幅度

大于对照组企业， 这表明企业 ＯＦＤＩ 系统性影响了产

能利用率， 从而说明企业 ＯＦＤＩ 能够有效促进产能利

用率提升。
基于稳健考虑我们还在式 （３） 中加入了其他控

制变量和固定效应， 其中控制变量包括企业规模

ｓｃａｌｅ 、 资本结构 ｃａｐｓ 、 经营时间 ａｇｅ 、 政府补贴

ｓｕｂｓｉｄｙ ， 固定效应包括省份固定效应 ｐｒｏｖｉｎｃｅ 和行业

固定效应 ｉｎｄｕｓｔｒｙ 。
（二） 数据来源和变量设定

本文所采用数据来自 《商务部境外投资企业 （机
构） 名录》 和 《中国工业企业数据库》， 实验组企业

来自商务部统计数据库， 对照组企业来自 《中国工业

企业数据库》。 商务部统计数据库公布了对外直接投资

的境内投资者名称、 境外投资企业名称和投资东道国

等信息， 根据 ＯＦＤＩ 企业名称与 《中国工业企业数据

库》 进行匹配， 进而完善 ＯＦＤＩ 企业的财务数据。 本

文样本为 ２００５—２００９ 年间开始 ＯＦＤＩ 的企业， 选择此

时间段的原因在于： 一是 ２００５ 年之前我国 ＯＦＤＩ 还处

于起步阶段， ＯＦＤＩ 企业数量极少， 而之后随着我国

“走出去” 战略的实施 ＯＦＤＩ 企业数量迅猛增长； 二是

２００８ 年前后的国际金融危机导致我国产品外需疲软，
出口贸易增长速度放缓， 国内产能过剩状况较为突出，
研究此阶段 ＯＦＤＩ 与产能利用率的关系具有典型意义。
本文根据研究目的仅保留本土企业样本， 并进行了以

下数据处理工作： 一是删除企业总产值、 销售额、 固

定资产净值等关键财务指标缺失的企业样本； 二是删

除企业就业人员不足 ８ 人的企业样本； 三是删除固定

资产超过总资产等不符合会计准则的指标异常企业样

本。 本文计量模型中变量的设定如下：
１􀆰 被解释变量。
本文的被解释变量是企业产能利用率， 借鉴

Ｋｉｒｋｌｅｙ 等 （２００２） ［３５］、 杨振兵 （２０１６） ［３６］ 的研究方

法， 将企业产能利用率分解为消费侧和供给侧产能利

用率， 详细计算公式如下：

ｃｕｉｔ ＝
Ｙｄ

ｉｔ

Ｙ∗
ｉｔ

＝
Ｙｄ

ｉｔ

Ｙｐ
ｉｔ

×
Ｙｐ

ｉｔ

Ｙ∗
ｉｔ

＝ ＳＲ ｉｔ × ＴＥ ｉｔ （５）

其中， Ｙ∗
ｉｔ 表示企业在充分利用资本和劳动生产要素

时的潜在产出； Ｙｄ
ｉｔ 表示消费市场对企业产品的实际需

求； Ｙｐ
ｉｔ 为企业的实际产出。 企业产能利用率分解为两

部分： 消费侧产能利用率 ＳＲ ｉｔ 为企业产品销售率， 利

用企业销售额与总产值之比来计算； 供给侧产能利用

率 ＴＥ ｉｔ 为企业的生产效率， 基于随机前沿生产函数法

利用企业总产值、 固定资产净值及从业人员来计算。
２􀆰 控制变量。
企业规模 ｓｃａｌｅ 用企业年销售额表示； 资本结构

ｃａｐｓ 用企业资产负债率表示； 经营时间 ａｇｅ 用样本年

份减去成立年份表示； 政府补贴 ｓｕｂｓｉｄｙ 用二元虚拟

变量表示。
计量模型中被解释变量与控制变量的详细定义如

表 １ 所示：

表 １ 模型中主要变量的定义和度量

变量类别 变量名 定义 数据形式 度量方法

被解释变量 ｃｕ 产能利用率 比重 前文所述

控制变量

ｓｃａｌｅ 企业规模 对数 销售收入取对数

ｃａｐｓ 资本结构 比重 总负债与总资产之比

ａｇｅ 经营时间 对数 （样本年份－成立年份） 取对数

ｓｕｂｓｉｄｙ 政府补贴 二值 政府补贴有为 １， 无为 ０

９９
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四、 实证检验与结果分析

（一） 马氏距离匹配结果

模型 （３） 能否准确估计主要依赖于对照组企业

能在多大程度上模拟实验组企业未 ＯＦＤＩ 时的状态，
即 Ｅ（Δｃｕ０

ｉ ｄｕｉ ＝ ０） 能否准确反映 Ｅ（Δｃｕ０
ｉ ｄｕｉ ＝ １） 的

变化。 因此， 我们借鉴 Ｒｕｂｉｎ （１９８０） ［３７］、 蒋冠宏和

蒋殿春 （２０１４） ［２３］的研究思路采用马氏距离匹配法为

实验组企业匹配最相似的对照组企业。 该方法原理如

下： 对于实验组个体 ｉ ∈ ｄｉｔ ＝ １{ } 和对照组个体 ｊ ∈
ｄ ｊｔ ＝ ０{ } ， ｄ 为二值变量， 表示个体是否属于该组，

用 Ｄｉｊ 表示两组个体 ｉ 和 ｊ 之间的马氏距离， 其计算公

式如下：

Ｄｉｊ ＝ （Ｕｉ － Ｕ ｊ） ＴＣ －１（Ｕｉ － Ｕ ｊ） （６）

其中， Ｕｉ 和 Ｕ ｊ 分别表示两组匹配变量的向量， Ｃ 为

匹配变量的协方差矩阵。 通过计算 Ｄｉｊ ， 其最小值对

应的对照组个体 ｊ 就是与实验组个体 ｉ 最接近的对照

组个体。 因此， 对照组个体 ｊ 就是匹配实验寻找的对

象， 即如果 Ｄｉｊ 满足如下条件：

Ｄｉｊ ＝ ｍｉｎ （Ｕｉ － Ｕｊ）ＴＣ－１（Ｕｉ － Ｕｊ）；ｉ ∈ ｄｉｔ，ｊ ∈ ｄｊｔ{ }

（７）

则对照组个体 ｊ 就是马氏距离匹配的最优值。 在进行

匹配之前首先需要选择决定两组个体特征 ｄ 的变量，
本文旨在分析企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响， 根据

相关文献［２３］［３１］选取企业规模 ｓｃａｌｅ 、 资本结构 ｃａｐｓ 、
企业类型虚拟变量 ｄｔｙｐｅ （国有企业为 １， 其他类型为

０） 及地区分布虚拟变量 ｄａｒｅａ （东部地区为 １， 其他

地区为 ０） 作为匹配变量， 从企业 ＯＦＤＩ 前一年分年

对企业样本进行匹配。 由于各年份马氏距离匹配结果

相似， 本文限于篇幅只报告了 ２００６ 年企业样本的匹

配结果， 从表 ２ 中可以看出匹配前 ＯＦＤＩ 企业的企业

规模、 资本结构、 企业类型及地区分布变量均值均远

高于从未 ＯＦＤＩ 企业， 从 Ｔ 值检验来看高度拒绝两组

企业匹配变量均值相等的原假设。 匹配后两组企业的

各项匹配变量均极为接近， 从 Ｔ 值检验来看接受两

组企业匹配变量均值相等的原假设， 马氏距离匹配结

果表明我们找到了与 ＯＦＤＩ 企业最相似的从未 ＯＦＤＩ
企业。

表 ２ ２００６ 年样本的匹配实验

匹配前

实验组 对照组
Ｔ 值

匹配后

实验组 对照组
Ｔ 值

ｓｃａｌｅ ３􀆰 ７３８ ３􀆰 １９６ １８􀆰 ６７∗∗∗ ３􀆰 ７３８ ３􀆰 ６８９ ０􀆰 ８７

ｃａｐｓ ０􀆰 ６３９ ０􀆰 ５６８ １３􀆰 ２９∗∗∗ ０􀆰 ６３９ ０􀆰 ６５３ －０􀆰 ５６

ｄｔｙｐｅ ０􀆰 ２６３ ０􀆰 ０３９ ２３􀆰 ７６∗∗∗ ０􀆰 ２６３ ０􀆰 ２５１ ０􀆰 ６９

ｄａｒｅａ ０􀆰 ８２７ ０􀆰 ７３１ ８􀆰 ６５∗∗∗ ０􀆰 ８２７ ０􀆰 ８４３ －０􀆰 ３２

　 　 注： 表中 Ｔ 检验的原假设为实验组和对照组的样本均值相等。

（二） 总体样本检验结果

我们首先利用总体样本检验了企业 ＯＦＤＩ 对产能

利用率 ｃｕ 的影响， 回归结果如表 ３ 所示。 表 ３ 列

（１） 中是仅包含虚拟变量的基准检验， 列 （２） 中加

入了企业特征控制变量和省份行业固定效应。 ｄｕ 的系

数衡量了实验组和对照组企业产能利用率的系统性差

异， 从表 ３ 列 （１） 和列 （２） 可以看出 ｄｕ 的系数并

不显著异于 ０， 表明在没有 ＯＦＤＩ 的状态下实验组企

业的产能利用率并没有系统性异于匹配对照组企业，
即马氏距离匹配法成功解决了 ＯＦＤＩ 自我选择效应。
ｄｔ 是表示企业 ＯＦＤＩ 前后的二元虚拟变量， 从表 ３ 列

（１） 和列 （２） 可以看出 ｄｔ 的系数显著为负， 表明

随着时间的变化实验组和对照组企业的产能利用率均

显著下降， 这表明受国际金融危机影响我国的产能过

剩问题不断加重， 这与现有研究结论［３８］［３９］ 保持一

致。 本文核心检验变量为 ｄｕ × ｄｔ ， 在列 （１） 的基准

检验中 ｄｕ × ｄｔ的系数显著为正， 列 （２） 中控制企业

特征和省份行业固定效应后 ｄｕ × ｄｔ 的系数仍然显著

为正。 ｄｕ × ｄｔ 的系数显著为正表明模型 （３） 中的 γ
系数为正， γ ＞ ０ 表明企业 ＯＦＤＩ 前后实验组企业产能

利用率提升大于对照组企业， 从而企业 ＯＦＤＩ 能够有

效化 解 产 能 过 剩 问 题， 这 同 样 与 现 有 研 究 结

论［２２］［２６］［３３］保持一致。
本文同时从消费侧和生产侧考察了企业 ＯＦＤＩ 对

产能利用率的影响， 表 ３ 列 （３） 中 ｄｕ × ｄｔ 的系数显

著为正， 表明企业ＯＦＤＩ 能够通过贸易促进效应提升

００１



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·工商管理·

消费侧产能利用率 ＳＲ ， 毛其淋和许家云 （２０１５） ［４０］

也研究发现中国企业 ＯＦＤＩ 显著促进了出口贸易； 表

３ 列 （４） 中 ｄｕ × ｄｔ 的系数显著为正， 表明企业

ＯＦＤＩ 能够通过逆向技术溢出效应提升生产侧产能利

用率 ＴＥ ， 蒋冠宏和蒋殿春 （２０１４） ［３１］ 也研究发现中

国企业 ＯＦＤＩ 显著提升了生产效率。 企业 ＯＦＤＩ 对产

能利用率的影响可能存在滞后效应， 比如企业获得

ＯＦＤＩ 核准后从开始投资到企业正常经营需要一定的

周期， 同时企业接触到国际上先进技术和管理经验后

需要消化吸收才能提升企业生产效率， 因此企业

ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响可能存在一定的时滞。 基

于此分析， 我们针对企业 ＯＦＤＩ 与产能利用率之间的

关系进行了滞后性检验， 回归估计结果如表 ４ 所示，
从表 ４ 列 （５） 至列 （８） 可以看出 ｄｕ × ｄｔ 滞后一期

的系数大于当期系数， ｄｕ × ｄｔ 的系数和显著性均随滞

后期增加而降低， 这表明企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的

影响确实存在一定的滞后性， 且这种影响随时间增加

而呈逐步下降趋势。
关于控制变量的影响。 从表 ３ 列 （１） 和列 （２）

可以看出企业规模变量的系数显著为正， 表明企业规

模与产能利用率之间呈正相关关系， 其原因在于大规

模企业一般因具有规模经济而生产效率较高， 而且企

业所占市场份额较为稳定， 因而企业规模越大产能利

用率越高。 企业资本结构的系数显著为负， 表明企业

资产负债率与产能利用率之间呈负相关关系， 其原因

在于资产负债率越高则企业越容易融资， 越有可能过

度投资， 且投资风险被外界所分担， 因而企业产能利

用率越低。 企业成立时间变量的系数显著为正， 表明

企业成立时间与产能利用率之间呈正相关关系， 其原

因在于企业成立时间越长则经营管理经验越丰富， 越

有能力应对市场变化和维持企业的稳定经营， 因而企

业成立时间越长产能利用率越高。 政府补贴虚拟变量

的系数显著为负， 表明政府补贴与产能利用率之间呈

负相关关系， 其原因在于政府补贴降低了企业生产成

本， 扭曲了生产要素市场价格， 作为一种政府干预手

段会导致企业非正常扩大产能， 从而导致企业产能利

用率变低。

表 ３ 总体样本检验

变量 （１） （２） （３） （４）

ｄｕ
０􀆰 ０８７

（０􀆰 ９３）

０􀆰 ０７６

（０􀆰 ８１）
０􀆰 １０３∗

（１􀆰 ８５）

０􀆰 ０９５

（１􀆰 １３）

续前表

变量 （１） （２） （３） （４）

ｄｔ
－０􀆰 １９３∗∗∗

（－４􀆰 ３６）

－０􀆰 １７２∗∗∗

（－３􀆰 １７）

－０􀆰 ２３６∗∗∗

（６􀆰 ８３）

－０􀆰 ０９２∗

（１􀆰 ７６）

ｄｕ × ｄｔ
０􀆰 ２１７∗∗∗

（５􀆰 ０８）

０􀆰 １６３∗∗∗

（３􀆰 ８７）

０􀆰 １８６∗∗∗

（４􀆰 ３５）

０􀆰 １３８∗∗∗

（３􀆰 ２９）

ｓｃａｌｅ
０􀆰 ３７２∗∗∗

（５􀆰 ８１）

０􀆰 ４１３∗∗∗

（７􀆰 １２）

０􀆰 ５１７∗∗∗

（９􀆰 １６）

ｃａｐｓ
－０􀆰 ２７６∗∗∗

（－３􀆰 ９８）

－０􀆰 ３２７∗∗∗

（－５􀆰 ０２）

－０􀆰 １６８∗∗

（－２􀆰 １９）

ａｇｅ
０􀆰 １７２∗∗∗

（３􀆰 ４５）

０􀆰 ２０７∗∗∗

（４􀆰 ８６）

０􀆰 ２３１∗∗∗

（６􀆰 ５２）

ｓｕｂｓｉｄｙ
－０􀆰 ２６７∗∗∗

（－３􀆰 ７６）

－０􀆰 ２９１∗∗∗

（－４􀆰 ９５）

－０􀆰 １３８∗

（－１􀆰 ７２）

＿Ｃｏｎｓ
２􀆰 １３６∗∗∗

（６􀆰 ３１）

１􀆰 ８２７∗∗∗

（５􀆰 １８）

１􀆰 ９３２∗∗∗

（５􀆰 ３５）

１􀆰 ７６３∗∗∗

（３􀆰 ９６）

ｐｒｏｖｉｎｃｅ Ｎｏ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｎｏ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％的显著性水平， 括号内为

ｔ 统计量值， 下同。

表 ４ 滞后效应检验

变量
（５）

当年

（６）

滞后一年

（７）

滞后二年

（８）

滞后三年

ｄｕ
０􀆰 ０７６

（０􀆰 ８１）
０􀆰 ０９５∗

（１􀆰 ７３）

０􀆰 ０８３

（０􀆰 ９２）

０􀆰 ０６８

（０􀆰 ７２）

ｄｔ
－０􀆰 １７２∗∗∗

（－３􀆰 １７）

－０􀆰 ２３６∗∗∗

（－５􀆰 ６１）

－０􀆰 １９１∗∗∗

（－４􀆰 ７６）

－０􀆰 １６７∗∗

（－２􀆰 ２３）

ｄｕ × ｄｔ
０􀆰 １６３∗∗∗

（３􀆰 ８７）

０􀆰 ２１８∗∗∗

（６􀆰 ３２）

０􀆰 １７９∗∗∗

（５􀆰 ０３）

０􀆰 １５２∗∗

（１􀆰 ７９）

＿Ｃｏｎｓ
１􀆰 ８２７∗∗∗

（５􀆰 １８）

１􀆰 ６１８∗∗∗

（３􀆰 ８３）

１􀆰 ７２３∗∗∗

（４􀆰 ５１）

２􀆰 ０１８∗∗∗

（６􀆰 ７６）

ｐｒｏｖｉｎｃｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

　 　 注： 表 ４ 至表 ６ 中企业特征变量的估计系数与表 ３ 中估计结果保

持一致， 为节约篇幅未列出。

（三） 分样本检验结果

为了更深入地分析企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影

响， 本文对样本数据进行分组， 进一步比较分析在不

同类型企业中企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率影响的差异

性， 估计结果如表 ５ 和表 ６ 所示， 对不同分组估计结

果的详细分析如下。
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　 　 １􀆰 所有制性质。
根据所有制情况将企业样本划分为国有和民营企

业两类， 进行分样本回归以检验 ＯＦＤＩ 对不同所有制

企业产能利用率影响的差异性， 表 ５ 列 （９） 国有企

业样本中变量 ｄｕ × ｄｔ 的系数显著大于列 （１０） 民营

企业样本的系数， 回归结果表明与民营企业相比

ＯＦＤＩ 更能促进国有企业提升产能利用率。 其原因可

能在于： 国有企业的产权性质使其具有产能过度扩张

的内部激励， 基于所有制的政策优惠和资源支持又为

其产能扩张提供了外部激励， 而且国有企业因担负就

业税收等多重社会责任而面临更高的退出壁垒， 这使

得国有企业产能只能扩张， 难以缩减， 面临的产能过

剩问题更为严重［１２］［１４］， 因而国有企业 ＯＦＤＩ 对产能

利用率的提升作用较高； 而民营企业则难以获得足够

外部资金以支持其产能扩张， 面临激烈市场竞争时可

以自由进出市场， 面临的产能过剩问题较小， 因而民

营企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的提升作用较低。
２􀆰 地区分布。
根据地区分布将企业样本划分为东部和中西部企

业两类， 进行分样本回归以检验 ＯＦＤＩ 对不同地区企

业产能利用率影响的差异性， 表 ５ 列 （１１） 东部企

业样本中变量 ｄｕ × ｄｔ 的系数显著小于列 （１２） 中西

部企业样本的系数， 回归结果表明与东部企业相比

ＯＦＤＩ 更能促进中西部企业提升产能利用率。 其原因

可能在于： 我国的财政分权和 ＧＤＰ 考核体制使得地

方政府有强烈动机干预企业投资， 中西部地区政府为

了弥补区位劣势往往会以低价供地、 牺牲环境及协助

融资等手段竞争资本流入， 这些地方政府对企业投资

的补贴性竞争扭曲了生产要素市场， 导致企业面临的

产能过剩问题更为严重［１０］［３８］， 因而中西部企业 ＯＦＤＩ
对产能利用率的提升作用较高； 而我国东部地区市场

化程度普遍较高， 地方政府对企业投资的干预较少，
且民营企业比例较高， 面临的产能过剩问题较小， 因

而东部企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的提升作用较低。
３􀆰 行业特征。
根据行业特征将企业样本划分为资本密集型和劳

动密集型企业两类， 进行分样本回归以检验 ＯＦＤＩ 对
不同行业企业产能利用率影响的差异性， 表 ６ 列

（１３） 资本密集型企业样本中变量 ｄｕ × ｄｔ的系数显著

大于列 （１４） 劳动密集型企业样本的系数， 回归结

果表明， 与劳动密集型企业相比 ＯＦＤＩ 更能促进资本

密集型企业提升产能利用率。 其原因可能在于： 资本

密集型行业沉没成本一般较高， 企业难以自由退出市

场， 具有一定垄断竞争的性质， 且政府产业扶持政策

较多， 行业过度投资问题突出， 企业面临的产能过剩

问题更为严重［３９］［４１］， 因而资本密集型企业 ＯＦＤＩ 对

产能利用率的提升作用较高； 劳动密集型行业企业数

量众多， 市场竞争激烈， 具有一定完全竞争的性质，
企业可以自由进出市场， 且劳动密集型行业具有较高

的产品出口比例， 企业面临的产能过剩问题普遍较

小， 因而劳动密集型企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的提升

作用较低。
４􀆰 投资东道国。
根据经济发展水平将投资东道国划分为发达国家

和发展中国家两类， 进行分样本回归以检验企业投资

于不同类型国家对产能利用率影响的差异性， 表 ６ 列

（１５） 投资于发达国家企业样本中变量 ｄｕ × ｄｔ的系数

显著大于列 （１６） 投资于发展中国家企业样本的系

数， 回归结果表明， 与投资于发展中国家相比企业投

资于发达国家更能提升产能利用率。 其原因可能在

于： 发达国家一般市场规模较大和技术水平较高， 企

业投资于发达国家主要出于市场和技术导向型动机，
这既可以通过贸易促进效应来提升企业产品产销率，
又能通过学习国外先进技术和管理经验来提升企业生

产效率［２３］［３１］， 因而企业投资于发达国家对产能利用

率的提升作用较高； 发展中国家一般市场规模较小，
生产要素成本较低， 企业投资于发展中国家主要出于

资源导向型动机， 则企业 ＯＦＤＩ 的贸易促进效应和逆

向技术溢出效应均较小， 因而企业投资于发展中国家

对产能利用率的提升作用较低。

表 ５ 分样本检验 （一）

变量
（９）

国有企业

（１０）

民营企业

（１１）

东部企业

（１２）

中西部企业

ｄｕ
０􀆰 ０８９

（０􀆰 ９７）

０􀆰 ０７１

（０􀆰 ６８）

０􀆰 ０６８

（０􀆰 ６３）

０􀆰 ０８６

（０􀆰 ９２）

ｄｔ
－０􀆰 ２１８∗∗∗

（－４􀆰 ７３）

－０􀆰 １５６∗∗∗

（－２􀆰 ７２）

－０􀆰 １６１∗∗∗

（－２􀆰 ８９）

－０􀆰 １９５∗∗∗

（－４􀆰 １５）

ｄｕ×ｄｔ
０􀆰 １９２∗∗∗

（５􀆰 ２３）

０􀆰 １４５∗∗∗

（２􀆰 ９５）

０􀆰 １３９∗∗∗

（２􀆰 ８２）

０􀆰 １８６∗∗∗

（４􀆰 ８１）

＿Ｃｏｎｓ
１􀆰 ６３５∗∗∗

（３􀆰 ７９）

２􀆰 ０１６∗∗∗

（６􀆰 ７１）

１􀆰 ９３８∗∗∗

（５􀆰 ６９）

１􀆰 ６７６∗∗∗

（３􀆰 ９５）

ｐｒｏｖｉｎｃｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ
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表 ６ 分样本检验 （二）

变量
（１３）

资本密集行业

（１４）

劳动密集行业

（１５）

发达国家

（１６）

发展中国家

ｄｕ
０􀆰 ０９１

（１􀆰 １８）

０􀆰 ０６１

（０􀆰 ５７）

０􀆰 ０８３

（０􀆰 ９６）

０􀆰 ０６９

（０􀆰 ７２）

ｄｔ
－０􀆰 ２０１∗∗∗

（－４􀆰 ３９）

－０􀆰 １５８∗∗∗

（－２􀆰 ７９）

－０􀆰 １８７∗∗∗

（－４􀆰 ２３）

－０􀆰 １６１∗∗∗

（－３􀆰 ０８）

ｄｕ×ｄｔ
０􀆰 １８１∗∗∗

（５􀆰 ４３）

０􀆰 １５２∗∗∗

（２􀆰 ９３）

０􀆰 １７６∗∗∗

（５􀆰 ０３）

０􀆰 １５７∗∗∗

（３􀆰 １８）

＿Ｃｏｎｓ
１􀆰 ６５３∗∗∗

（３􀆰 ８７）

１􀆰 ９６７∗∗∗

（６􀆰 ２７）

１􀆰 ６１２∗∗∗

（３􀆰 １８）

１􀆰 ８９２∗∗∗

（６􀆰 １２）

ｐｒｏｖｉｎｃｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

笔者在采用 《商务部境外投资企业 （机构） 名

录》 和 《中国工业企业数据库》 合并的大样本企业

微观数据， 结合马氏距离匹配法为 ＯＦＤＩ 企业寻找可

供比较的对照组企业的基础上， 利用倍差法实证检验

了企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响， 并进一步比较分

析了这种影响在不同类型企业中的差异性， 得出如下

研究结论。
第一， 我国企业 ＯＦＤＩ 能够治理产能过剩。 马氏

距离匹配法成功解决了企业 ＯＦＤＩ 自我选择效应，
γ ＞ ０ 表明企业 ＯＦＤＩ 前后实验组企业产能利用率提

升大于对照组企业， 从而企业 ＯＦＤＩ 能够有效化解产

能过剩问题。 稳健性检验表明企业 ＯＦＤＩ 能够通过贸

易促进和逆向技术溢出效应分别提升消费侧和生产侧

产能利用率， 企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响存在一

定的滞后性， 且这种影响随时间增加而呈逐步下降

趋势。

第二， 不同类型企业 ＯＦＤＩ 的产能治理效应存在

差异性。 不同类型企业面临的产能过剩水平不同， 从

而导致企业 ＯＦＤＩ 的产能治理效应存在差异， 其中

ＯＦＤＩ 对国有、 中西部地区和资本密集型企业产能利

用率的提升效应显著大于民营、 东部地区和劳动密集

型企业。 企业投资动机不同也导致产能治理效应存在

差异， 其中 ＯＦＤＩ 对投资于发达国家企业产能利用率

的提升效应显著大于投资于发展中国家企业。
（二） 管理启示

我们从上述研究结论中可以得到以下管理启示。
第一， 在当前我国已从阶段性和结构性产能过剩

演化成持续性和全面性产能过剩的环境下， 政府可以

通过鼓励企业 ＯＦＤＩ 以化解产能过剩问题， 这在微观

上可以提升企业经营效益， 在宏观上则可以推动我国

经济高质量发展。
第二， 不同类型企业 ＯＦＤＩ 对产能利用率的影响

存在差异性， 政府应分类做好企业对外投资的合理引

导工作， 优先促进国有企业、 中西部地区、 资本密集

行业及投资于发达国家企业的对外投资。
第三， 政府应该加快双边投资谈判以减少对外投

资壁垒和障碍， 制定和完善推动企业对外投资的政策

措施， 在项目审批、 资金支持及法律援助等方面为企

业对外投资保驾护航， 支持真正具有比较优势的企业

对外投资以治理产能过剩问题。
（三） 局限与展望

本文限于统计数据中关键变量的可获得性， 仅验

证了企业 ＯＦＤＩ 的贸易促进和逆向技术溢出两种作用

机制， 并没有验证其他作用机制的存在性。 未来的相

关研究可以分析企业产能过剩的异质性成因， 科学测

度企业产能过剩水平， 深入分析和验证企业 ＯＦＤＩ 治
理产能过剩的多种作用机制， 并比较分析不同作用机

制的有效性， 从而构建更具针对性的政策框架。
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责任型领导与员工工作偏离行为的关系：
一个被调节的中介效应模型
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［摘　 要］ 责任型领导风格重视企业利益相关者的负责任行为给下属塑造了学习的榜样， 逐渐成

为学术界和企业界热议的领导风格。 已有文献侧重于探究责任型领导对员工积极工作行为的影响机

理， 尚无探究责任型领导是否有效降低员工工作偏离行为的作用机制问题。 笔者基于社会学习理论，
通过构建一个被调节的中介效应模型探究责任型领导对员工工作偏离行为的作用机制。 通过对 ２１５ 份

调查问卷的数据统计分析表明， 责任型领导既能直接抑制员工工作偏离行为， 也能通过员工道德认同

的中介作用降低员工工作偏离行为； 较高的领导正直度不仅强化了责任型领导对员工道德认同的正向

影响， 而且也强化了员工道德认同在责任型领导与员工工作偏离行为关系间的中介效应， 即领导正直

度越高， 道德认同的中介效应越强。 研究结论为领导者如何给员工树立学习榜样、 提高员工道德认同

进而有效抑制员工工作偏离行为提供了理论依据。
［关键词］ 责任型领导　 工作偏离行为　 道德认同　 领导正直度
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一、 引言

近年来， 曝光的食品安全、 煤矿事故、 身份信息

泄露、 假疫苗事件等问题， 逐渐引起人们对企业社会

责任的关注。 在日益凸显的社会、 道德、 环境等问题

方面， 责任型领导通过履行社会责任塑造良好的企业

形象， 进而促进企业的可持续发展［１］。 因此， 关注

和履行社会责任是新时期领导者不可或缺的要素， 责

任型领导风格逐渐成为学术界和企业界热议的领导

风格。
责任型领导风格是指领导者在行动中充分考虑个

体行为对利益相关者影响的领导风格［２］。 责任型领

导突破传统的上下级二元关系， 将消费者、 竞争者及

生产商等利益相关者也作为关注的对象。 已有文献侧

重于探究责任型领导对员工态度和积极工作行为的影

响， 如员工满意度、 忠诚度和工作绩效［３］， 员工的道

德行为和组织公民行为［４］。 员工作为与领导接触较多、
利害关系最为直接的利益相关者， 责任型领导会更多

地考虑员工的诉求和利益。 根据社会学习理论， 个体

行为会受到榜样作用的影响， 责任型领导对利益相关

者的负责任行为很容易成为员工学习和模仿的对象，
使得员工更愿意去承担责任［５］， 这有助于提高员工的

工作热情， 避免产生工作偏离行为。 然而， 鲜有研究

涉及责任型领导对员工工作偏离行为的影响机理。 鉴

于此， 本文基于社会学习理论， 着重探索责任型领导

与员工工作偏离行为之间的作用关系机理。
责任型领导作为员工的角色榜样， 其道德理念会

成为员工关注的焦点［６］， 并潜移默化地影响员工的

道德认同， 例如， 研究发现责任型领导对员工的道德

认同有显著正向影响［７］。 此外， 研究表明较高的道

德认同不仅会促进员工的利他行为［８］、 组织公民行

为［９］， 而且对员工的反生产行为具有显著负向影

响［１０］。 可见， 高道德认同的员工表现出符合道德伦

理的利组织行为， 然而迟到早退、 怠工、 辱骂他人等

工作偏离行为与高道德认同的价值理念相悖， 即较高

的道德认同会抑制员工工作偏离行为。 然而， 道德认

同是否在责任型领导与员工工作偏离行为之间起到中

介作用， 仍然缺少相关实证研究的支持。 本文拟引入

道德认同作为中介变量， 探明责任型领导通过何种机

制降低员工工作偏离行为。
根据社会学习理论， 并不是每个领导都能够成为

员工学习的榜样， 这依赖于员工对领导道德品质的认

可［１１］， 因此， 员工对领导正直度的感知会直接影响

员工对责任型领导的模仿和学习。 虽然责任型领导对

员工负责和关心员工需求等行为会成为员工的学习榜

样， 但是员工对责任型领导正直程度的感知决定着员

工的学习效应［１２］。 如果领导者表现得言行不一， 员

工便会对责任型领导的行为产生质疑， 此时员工会拒

绝把领导作为学习的榜样。 长期以来， 领导正直度作

为领导效能有效发挥的重要情境因素， 一直未引起研

究者足够的关注。 因此， 本文将领导正直度作为调节

变量， 可以更好地揭示责任型领导有效抑制员工工作

偏离行为的边界作用机制。

二、 理论分析与假设提出

（一） 责任型领导与员工工作偏离行为

Ｍａａｋ 和 Ｐｌｅｓｓ （２００６） ［１３］ 最先提出责任型领导的

概念， 他们把领导行为与企业社会责任两个不同的研

究领域进行了理论整合， 将责任型领导界定为领导者

通过负责任的行为与不同的利益相关者构建和维持相

互信任关系的领导风格。 Ｏｐｌａｔｋａ （２０１７） ［１４］ 认为责

任型领导是领导者采取行动以使公司利益相关者受

益， 或避免对利益相关者和社会产生不良后果的领导

风格。 综合学者们的观点， 本文认为责任型领导是一

种领导者在管理过程中重视企业内外部利益相关者的

诉求， 进而促进组织可持续发展的领导风格。 伦理型

领导风格和责任型领导风格是两个较为相近的概念，
它们都强调对道德标准的重视， 不同之处在于， 伦理

型领导通过制定道德标准奖惩下属， 责任型领导通过

重视企业内外利益相关者的负责任行为潜移默化地影

响下属， 而且责任型领导理论将仅关注 “领导者 追

随者” 的二元关系拓展到 “领导者 利益相关者” 的

多元关系［６］。
“偏离” 一词通常是指 “离开常规的道路”， 员

工在工作场所经常会表现出偷懒、 迟到和早退等工作

偏离行为， 但如何界定工作偏离行为的概念存在一定

的难度［１５］。 本文参照 Ｏ􀆳Ｃｏｎｎｏｒ 等 （２０１７） ［１６］ 对员工

工作偏离行为的定义， 认为工作偏离行为是指员工因

违反组织的政策或制度而危害到组织或其他成员利益

的行为， 具体表现为故意磨洋工、 破坏或偷窃公共财

产、 迟到早退、 欺骗辱骂及不尊重同事等。 需要注意

的是， 工作偏离行为与反生产行为、 非伦理行为等概

念虽然存在一定程度的相似之处［１７］， 但工作偏离行

为具有违反组织规范和故意破坏两个显著特点， 使其
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可以作为一个单独的构念进行研究。
根据社会学习理论， 领导作为员工的管理者， 其

会发挥榜样教育作用。 榜样教育是指典范角色以其优

秀品质将抽象的道德准则或价值观通过榜样示范具体

化， 个体通过对榜样的观察、 学习和模仿潜移默化地

影响自身的思想、 行动和规范［１８］。 员工工作偏离行

为作为一种有损组织利益的消极工作行为， 其会给企

业和组织带来破坏性影响［１９］， 然而， 责任型领导传

递给下属负责任的榜样形象， 有助于抑制员工做出不

利于组织的工作偏离行为。 首先， 根据社会学习理

论， 领导者的行为对员工是可见的， 因此， 领导者容

易被员工视为学习榜样［２０］。 在面临与利益相关者相

冲突的事件时， 责任型领导关心利益相关者的诉求，
他们以身作则的行为会成为员工的学习榜样， 这有助

于培养员工的组织责任感， 使得下属在工作中遇到类

似的问题时积极效仿领导者的负责任行为， 兼顾组织

和其他成员的利益而不是一味地考虑自身的利益［２１］，
尽可能减少工作偏离行为。 其次， 责任型领导非常强

调工作中的伦理道德准则， 并通过建立有效的道德准

则减少员工的不道德行为［２２］。 根据社会学习理论，
员工在责任型领导较高伦理道德的影响下， 他们会尽

可能地降低不利于组织和其他成员的工作偏离行为。
在责任型领导看来， 员工工作偏离行为有损组织和其

他成员的利益， 此类行为是领导无法接受和容忍的，
因此， 员工会使自己的行为符合领导和组织所倡导的

道德准则［２３］， 尽量减少工作偏离行为以免影响到他

人或组织的利益。 另外， 责任型领导能够通过改变员

工对领导魅力的感知和认可影响员工工作行为［２４］。
责任型领导对员工负责任的行为能使员工感知到组织

关怀， 激发员工的工作积极性， 员工会表现出有利于

组织的工作行为， 尽可能避免产生不利于组织的工作

偏离行为［２５］。 最后， 由于责任型领导把员工视为利

益主体之一， 他们会在考虑员工利益诉求的基础上制

定相关政策， 给予员工充分的信任与支持， 进而使员

工感受到领导对他们的尊重［２６］。 根据社会学习理论，
责任型领导对员工的信任、 支持与尊重有助于提高个

体的学习效果， 促使员工尽可能减少非伦理行为的发

生［２６］， 可以推断责任型领导也会抑制员工工作偏离

行为。
Ｈ１： 责任型领导对员工工作偏离行为有显著负

向影响。

（二） 道德认同的中介作用

Ａｑｕｉｎｏ 和 Ｒｅｅｄ （２００２） ［２７］ 从个体的特质和行为

视角出发， 把道德品质具体化， 对道德认同的概念界

定得到了学术界的广泛认可。 他们认为道德认同是个

体基于一组道德品质而形成的自我概念， 这些道德品

质主要包括关心他人、 有同情心、 公平公正、 友好、
慷慨、 勤奋努力、 乐于助人、 诚信、 和蔼等。

根据社会学习理论， 领导者的榜样作用通过影响

员工的工作价值观和道德标准进而影响员工的工作行

为。 已有文献表明， 责任型领导的道德理念和价值观

会对员工的道德认同产生积极影响［７］。 首先， 责任

型领导表现出的伦理道德和社会责任感会对下属产生

吸引力， 其会成为员工学习的道德榜样［２８］， 进而使

员工产生较强的道德认同。 根据社会学习理论， 领导

的榜样教育将抽象的道德标准和道德规范通过行为示

范具体化［２９］， 员工通过对责任型领导榜样示范的观

察学习， 将领导较高的道德准则内化为自己的工作价

值观， 进而提升员工的道德认同。 其次， 责任型领导

对员工有较高的道德标准要求［３０］。 根据社会学习理

论， 员工会把责任型领导的道德品质和道德标准作为

自己做出道德行为的学习指南， 责任型领导的负责任

行为给员工营造良好的道德氛围， 激发出员工较高的

道德认知进而提高员工的道德认同； 而且当员工在工

作中遵循责任道德理念时， 员工可以获得领导者更多

的认可和支持， 此时员工会把责任型领导崇高的道德

标准内化为自己的价值理念， 进而提高员工的道德认

同［３１］。 最后， 责任型领导将员工作为重要的利益相

关者对待， 重视员工的需求与发展， 员工也会学习和

效仿领导的行为， 关心组织或其他成员的利益［２１］，
进而影响员工的道德认知并提高员工的道德认同。

道德认同会影响员工的道德判断、 道德选择和道

德行为［３２］。 首先， 道德认同在个体自我概念中的核

心程度存在差异， 进而导致个体形成差异化的行为认

知［３３］。 员工在工作中表现出的迟到早退、 怠工、 辱

骂他人等工作偏离行为与高道德认同的价值理念相

悖， 高道德认同的员工会在已有观念和认知框架内反

省自己的行为， 使个体行为与其较高的道德品质保持

一致， 而不会表现出工作偏离行为［３４］。 其次， 根据

社会学习理论， 高道德认同员工的道德特质容易被激

活， 这会引导和驱动自身去学习符合道德规范的工作

行为， 因此道德认同是激发员工产生道德行为的重要

动机［３５］。 相较于道德认同较低的员工， 道德认同较
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高的员工更可能产生符合道德伦理的行为动机， 进而

表现出组织公民行为［１７］， 不会产生损坏组织的工作

偏离行为。 最后， 根据社会学习理论， 员工的道德认

同较高时， 责任型领导会成为员工参照的道德榜样，
员工能够轻易地区分出领导者所提倡的行为并进行学

习和效仿， 从而形成道德自我概念规范自己的工作行

为， 表现出对组织的利好倾向， 不会做出违背道德伦

理的工作偏离行为［３６］。
Ｈ２： 道德认同在责任型领导与员工工作偏离行

为的关系间起中介作用。
（三） 领导正直度的调节作用

领导正直度的定义主要分为以下三类观点： 一些

学者认为领导正直度是指下属对领导言行一致的感知

程度， 该定义忽略了领导行为的道德属性， 主要关注

的是领导言行的一致性程度［３７］； 另外一些学者从领

导者道德行为的角度出发， 将领导正直度定义为下属

感知到的领导行为的道德程度， 该观点未重点关注领

导的言行一致性， 而是通过领导者的道德行为反映领

导正直度［３８］； 最近， 越来越多的学者认为领导正直

度需要从言行一致和道德规范两个方面进行概念界

定［３９］。 综上， 笔者认为第三种观点更加符合领导正

直度的概念内涵， 将领导正直度定义为领导行为的道

德程度及其行为与所宣扬价值观之间的一致性程

度［３９］。 目前， 学者们主要考察了领导正直度对员工

工作态度和行为的影响， 如工作满意度［４０］、 建言行

为［４１］、 工作绩效［４２］等。 由于领导正直度是员工集信

任和忠诚为一体的领导品质感知， 并且是领导有效性

的关键要素和普遍认同的一种领导品质［１２］， 因此领

导正直度不仅会对员工的态度和行为产生影响， 还可

以影响领导者自身的领导力。 首先， 根据社会学习理

论， 并非所有领导者都可以成为员工的学习榜样， 只

有当员工感知到领导的良好品质及个人魅力时， 员工

才可能更主动地学习和效仿领导的行为［１１］。 当领导

正直度较高时， 员工感知到责任型领导的行为与其所

倡导的较高的道德标准保持一致， 责任型领导的行为

容易获得员工的认可， 这会使责任型领导能够成为员

工的学习榜样［４３］， 员工也会以较高的道德标准要求

自己， 进而提升员工的道德认同。 反之， 当领导正直

度较低时， 责任型领导在员工心目中的道德形象被破

坏， 员工不会把领导作为学习榜样， 此时责任型领导

无法激发员工的道德认同。 其次， 根据社会学习理

论， 员工通过观察领导的行为， 了解到哪些行为是被

期望的， 进而影响自身的认知方式和行为模式。 当员

工感知到领导正直度较高时， 责任型领导的道德标准

会潜移默化地影响员工的认知［４３］， 进而员工会产生

学习和效仿责任型领导所期望的工作行为的动机， 员

工通过这种替代性学习提高自身的道德认同。 最后，
领导正直度会影响员工对领导道德程度的感知， 当领

导正直度较高时， 员工感知到责任型领导在行动上更

加符合道德规范， 此时责任型领导展现的特征与员工

所期待的领导形象相吻合［４４］。 根据社会学习理论，
员工会通过观察学习和效仿领导负责任的行为， 改变

自身的工作价值观， 尽可能地提升自身道德认知与行

为的一致性［４５］， 进而提高员工自身的道德认同。
Ｈ３： 较高的领导正直度对责任型领导与员工道

德认同的关系具有正向调节作用。 当领导正直度较高

时， 责任型领导对员工道德认同的正向影响越强。
由于较高的领导正直度增强了责任型领导对员工

道德认同的正向影响 （假设 Ｈ３）， 而道德认同在责

任型领导与员工工作偏离行为之间起到中介作用

（假设 Ｈ２）， 因此可以推断领导正直度对道德认同的

中介效应具有调节作用 （即被调节的中介作用）。 根

据社会学习理论， 当领导正直度较高时， 员工会学习

和效仿责任型领导的道德标准， 这有助于增加员工的

道德认同， 进而使员工产生有利于组织的行为， 不会

做出有损组织利益的工作偏离行为。
Ｈ４： 较高的领导正直度正向调节道德认同在责

任型领导与员工工作偏离行为关系间的中介作用。
研究模型见图 １。
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图 １　 研究模型

三、 研究设计

（一） 研究样本

调研数据来源于山西、 上海、 浙江、 北京等 ８ 个

地区 １２ 家企业的员工， 通过企业现场发放 （１８０ 份）
和委托管理人员发放 （１００ 份） 两种方式收集数据，
共发放 ２８０ 份问卷， 回收到 ２５３ 份问卷， 剔除漏填、
缺失数据等无效问卷之后共得到 ２１５ 份有效样本， 有

效回收率为 ７６􀆰 ８％。 其中， 男性占比 ３７􀆰 ２％， 女性

占比 ６２􀆰 ８％； 年龄在 ２５ 岁以下的占 ２１􀆰 ４％， ２６ ～ ３５
８０１
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岁占 ４８􀆰 ４％， ３６ ～ ４５ 岁占 １９􀆰 １％， ４６ 岁及以上的占

１１􀆰 １％； 本科及以上的学历占 ８２􀆰 ８％， 其中 １５􀆰 ３％为

硕士， ２􀆰 ３％为博士。
（二） 变量测量

本文使用国外成熟量表， 采用 “翻译 回译” 方

法对量表进行多次小组讨论， 并结合 ６ 位员工填写问

卷的反馈意见修订措辞， 形成最终的调研量表。 除人

口统计学变量外， 量表均采用李克特 ５ 点计分， １ 代

表 “完全不符合”， ５ 代表 “完全符合”， 数字越大，
代表符合程度越高。

责任型领导： 借鉴 Ｖｏｅｇｔｌｉｎ （ ２０１１） ［２］ 的量表，
采用 ４ 个题项， 如 “我的上级会意识到利益相关者

的诉求” 等。
道德认同： 借鉴 Ａｑｕｉｎｏ 和 Ｒｅｅｄ （２００２） ［２７］ 的量

表， 采用 ９ 个题项， 如 “成为拥有这些品质的人让

我感觉良好” 和 “我会积极参加一些能向他人表明

我拥有这些品质的活动” 等。
领导正直度： 借鉴 Ｓｉｍｏｎｓ 等 （２００７） ［４６］ 的量表，

采用 ７ 个题项， 如 “我的主管按他所倡导的价值观

指引他自己的行动” 等。
工作偏离行为： 借鉴 Ｔｈａｕ 等 （２００７） ［３４］的量表，

采用 ７ 个题项， 该变量属于组织负面行为， 为避免员

工在填答时的社会称许性偏差， 将该变量的所有题项

在表述方面进行了反向处理， 如 “我不会在工作中

公然使他人难堪” 等。
控制变量： 员工工作偏离行为会受到人口统计学

特征的影响， 因此本文选取性别、 学历和年龄作为控

制变量， 以便降低这些控制变量对研究结果的影响。
其中， 学历分为 ４ 个类别， 主要有大专及以下、 本

科、 硕士和博士； 年龄分为 ４ 个类别， 分别为 ２５ 岁

及以下、 ２６～３５ 岁、 ３６～４５ 岁和 ４６ 岁及以上。
（三） 研究方法

采用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 和 ＡＭＯＳ１７􀆰 ０ 对本文的数据进行

处理与分析。 首先， 使用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 进行 Ｈａｒｍａｎ 单

因子分析检验数据是否存在同源方法偏差； 其次， 使

用 ＡＭＯＳ１７􀆰 ０ 进行验证性因子分析， 再次检验数据是

否存在同源偏差， 同时检验变量的区分效度； 最后，
使用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 进行多元回归分析检验本文的研究假

设， 并通过 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 软件中的 ＰＲＯＣＥＳＳ 宏程序，
使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法检验中介效应和调节效应的稳健

性， 以及检验被调节的中介效应， 假设成立的判定标

准为置信区间不包括 ０。

四、 数据分析结果

（一） 信度和效度检验

１􀆰 信度分析。
如表 １ 所示， 责任型领导、 道德认同、 领导正直

度、 工作偏离行为的 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 值分别为 ０􀆰 ７９９、
０􀆰 ８１１、 ０􀆰 ９１２、 ０􀆰 ８０３， 各 变 量 的 信 度 值 均 大 于

０􀆰 ７００ 的检验标准， 表明量表信度良好。 此外， 这些

变量的组合信度 ＣＲ 值分别为 ０􀆰 ７９４、 ０􀆰 ８７４、 ０􀆰 ９１２、
０􀆰 ８７１， 均大于 ０􀆰 ６００ 的检验标准， 再次表明量表信

度良好。
２􀆰 效度分析。
在内容效度方面， 本文通过查找文献选取使用较

多的国外成熟量表， 并通过科研小组和企业员工的多

次讨论等措施对量表进行适度修订， 因此， 量表具有

较好的内容效度。
在聚合效度方面 （见表 １）， 各变量的平均方差

提取量 ＡＶＥ 值介于 ０􀆰 ５２３ ～ ０􀆰 ５９９ 之间， 均大于

０􀆰 ５００ 的检验标准， 表明题项能够反映各个变量的概

念内涵， 聚合效度良好。 在区分效度方面， 采用验证

性因子分析 （见表 ２）， ４ 因子模型的拟合指数高于

其他模型 （ χ２ ／ ｄｆ ＝ １􀆰 ８２７， ＲＭＳＥＡ ＝ ０􀆰 ０６２， ＩＦＩ ＝
０􀆰 ９０７， ＴＬＩ ＝ ０􀆰 ９０５， ＣＦＩ ＝ ０􀆰 ９０６）， 变量区分效度良

好。 另外， 区分效度还可以通过聚合效度 ＡＶＥ 的平

方根和各变量的相关系数评价， 由于各变量 ＡＶＥ 的

平方根均大于 ０􀆰 ７００ （见表 １）， 而各变量的相关系

数均小于 ０􀆰 ５００ （见表 ３）， 各变量 ＡＶＥ 的平方根均

大于它们的相关系数， 区分效度良好。

表 １ 信度和效度分析结果

变量 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 组合信度 ＣＲ 聚合效度 ＡＶＥ ＡＶＥ 的平方根

责任型领导 ０􀆰 ７９９ ０􀆰 ７９４ ０􀆰 ５２３ ０􀆰 ７２３

道德认同 ０􀆰 ８１１ ０􀆰 ８７４ ０􀆰 ５６０ ０􀆰 ７４８

领导正直度 ０􀆰 ９１２ ０􀆰 ９１２ ０􀆰 ５９９ ０􀆰 ７７４

工作偏离行为 ０􀆰 ８０３ ０􀆰 ８７１ ０􀆰 ５５６ ０􀆰 ７４６

９０１
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（二） 同源方差检验

为了避免同源方法偏差对研究结果准确性的影

响， 调查问卷采用不记名方式收集数据， 并对各变量

的题项进行混编， 采用反向题目等方式， 以便进行事

前控制。 采用 Ｈａｒｍａｎ 单因子检验发现， 特征值最大

的因子方差解释量为 ２７􀆰 ５％， 所有因子的总体方差

解释量为 ６７􀆰 ７％， 不存在单一因子解释大部分方差

的情况， 因此数据不存在严重的同源偏差。 而且， 验

证性因子分析结果表明 （见表 ２）， ４ 因子模型的拟

合指数高于其他模型 （ χ２ ／ ｄｆ ＝ １􀆰 ８２７， ＲＭＳＥＡ ＝
０􀆰 ０６２， ＩＦＩ ＝ ０􀆰 ９０７， ＴＬＩ ＝ ０􀆰 ９０５， ＣＦＩ ＝ ０􀆰 ９０６）， 表

明数据不存在严重的同源偏差。

表 ２ 验证性因子分析结果

模型 χ２ ｄｆ χ２ ／ ｄｆ ＲＭＳＥＡ ＩＦＩ ＴＬＩ ＣＦＩ

４ 因子： ＲＬ， ＭＩ， ＬＩ， ＷＤ ４９１􀆰 ４９０ ２６９ １􀆰 ８２７ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ９０７ ０􀆰 ９０５ ０􀆰 ９０６

３ 因子： ＲＬ， ＭＩ＋ＬＩ， ＷＤ ９７１􀆰 ４６８ ２７２ ３􀆰 ５７２ ０􀆰 １１０ ０􀆰 ７０７ ０􀆰 ６７４ ０􀆰 ７０４

２ 因子： ＲＬ＋ＭＩ＋ＬＩ， ＷＤ １ １２８􀆰 ７２１ ２７４ ４􀆰 １１９ ０􀆰 １２１ ０􀆰 ６４２ ０􀆰 ６０４ ０􀆰 ６３８

１ 因子： ＲＬ＋ＭＩ＋ＬＩ＋ＷＤ １ ４８０􀆰 ５２８ ２７５ ５􀆰 ３８４ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ４９５ ０􀆰 ４４４ ０􀆰 ４９０

　 　 注： ＲＬ 表示责任型领导， ＷＤ 表示工作偏离行为， ＭＩ 表示道德认同， ＬＩ 表示领导正直度。

（三） 相关分析

相关分析结果表明 （见表 ３）， 责任型领导与员

工工作偏离行为显著负相关 （ ｒ＝ －０􀆰 ２９９， ｐ＜０􀆰 ０１０）；
责任型领导与道德认同显著正相关 （ ｒ ＝ ０􀆰 ２８６， ｐ＜

０􀆰 ０１０）； 领导正直度与员工工作偏离行为显著负相

关 （ ｒ＝ －０􀆰 ２２７， ｐ＜０􀆰 ０１０）； 道德认同与员工工作偏

离行为显著负相关 （ ｒ＝ －０􀆰 ５１２， ｐ＜０􀆰 ０１０）。

表 ３ 相关分析结果

变量 均值 标准差 １ ２ ３ ４ ５ ６

１􀆰 性别 １􀆰 ６３０ ０􀆰 ４９３

２􀆰 年龄 ２􀆰 ２００ ０􀆰 ９０３ －０􀆰 ０４４

３􀆰 学历 ２􀆰 ０３０ ０􀆰 ６４８ －０􀆰 ０９９ －０􀆰 ２５７∗∗

４􀆰 责任型领导 ３􀆰 ６６１ ０􀆰 ７０８ －０􀆰 ０３７ ０􀆰 ０３９ ０􀆰 ０５９

５􀆰 道德认同 ３􀆰 ８６０ ０􀆰 ５６３ －０􀆰 ０２４ ０􀆰 １０９ ０􀆰 ０８３ ０􀆰 ２８６∗∗

６􀆰 领导正直度 ３􀆰 ６６８ ０􀆰 ６５３ －０􀆰 ０８８ －０􀆰 １１４ ０􀆰 １３７∗ ０􀆰 ４７５∗∗ ０􀆰 ２４６∗∗

７􀆰 工作偏离行为 １􀆰 ７４５ ０􀆰 ５９９ －０􀆰 １４７∗ －０􀆰 ０３１ －０􀆰 １４６∗ －０􀆰 ２９９∗∗ －０􀆰 ５１２∗∗ －０􀆰 ２２７∗∗

　 　 注： ∗∗表示 ｐ＜０􀆰 ０１， ∗表示 ｐ＜０􀆰 ０５， 下同。

（四） 假设检验

１􀆰 主效应检验。
本文采用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 进行回归分析检验研究假设

（见表 ４）， 在控制人口统计学变量之后， 由模型 ６ 可

知， 责任型领导对员工工作偏离行为具有显著的负向

影响 （β＝ －０􀆰 ２９３， ｐ＜０􀆰 ０１０）， 假设 Ｈ１ 得到支持。

表 ４ 假设检验结果

变量
道德认同 工作偏离行为

Ｍ１ Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４ Ｍ５ Ｍ６ Ｍ７ Ｍ８

性别 －０􀆰 ００６ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０１２ ０􀆰 ００５ －０􀆰 １７０∗ －０􀆰 １７８∗ －０􀆰 １７３∗ －０􀆰 １７７∗

年龄 ０􀆰 １４０ ０􀆰 １２４ ０􀆰 １４２ ０􀆰 １７８∗ －０􀆰 ０８６ －０􀆰 ０６９ －０􀆰 ０１５ －０􀆰 ０１２

学历 ０􀆰 １１８ ０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０８７ ０􀆰 ０９１ －０􀆰 １８５∗ －０􀆰 １６４∗ －０􀆰 １２５ －０􀆰 １１９

责任型领导 ０􀆰 ２７５∗∗ ０􀆰 ２０２∗∗ ０􀆰 １６２∗ －０􀆰 ２９３∗∗ －０􀆰 １６９∗∗

道德认同 －０􀆰 ５０４∗∗ －０􀆰 ４５７∗∗

领导正直度 ０􀆰 １５５∗ ０􀆰 ２３９∗∗

责任型领导×领导正直度 ０􀆰 ２３６∗∗

ΔＲ２ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 ０７５∗∗ ０􀆰 ０１８∗ ０􀆰 ０５０∗∗ ０􀆰 ０５５∗∗ ０􀆰 ０８５∗∗ ０􀆰 ３０２∗∗ ０􀆰 １８８∗∗

ΔＦ １􀆰 ８１９ １７􀆰 ５３７∗∗ ４􀆰 ２５５∗ １２􀆰 ４４２∗∗ ４􀆰 ０６５∗∗ ２０􀆰 ８８０∗∗ ２２􀆰 ７６４∗∗ ５８􀆰 ５１４∗∗

０１１
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２􀆰 中介效应检验。
依据中介作用存在的基本条件， 表 ４ 的模型 ６ 显

示责任型领导对员工工作偏离行为具有显著的负向影

响 （β＝ －０􀆰 ２９３， ｐ＜０􀆰 ０１０）； 模型 ２ 显示责任型领导

对道德认同有显著的正向影响 （ β ＝ ０􀆰 ２７５， ｐ ＜
０􀆰 ０１０）； 模型 ７ 显示道德认同对员工工作偏离行为

具有显著的负向影响 （β ＝ －０􀆰 ５０４， ｐ＜０􀆰 ０１０）， 满足

了道德认同存在中介作用的基本条件， 可以进行下一

步的中介效应检验。 在模型 ６ 的基础上加入道德认同

构建模型 ８ 后， 责任型领导对员工工作偏离行为仍然

有显著的负向影响 （β ＝ －０􀆰 １６９， ｐ＜０􀆰 ０１０）， 但该回

归系数的绝对值明显小于模型 ６ 中直接效应的绝对值

（β＝ －０􀆰 ２９３， ｐ＜０􀆰 ０１０）， 表明道德认同起到部分中

介作用， 假设 Ｈ２ 成立。
３􀆰 调节效应检验。
在检验领导正直度的调节作用效果时， 为降低共

线性问题将数据进行了标准化处理。 由表 ４ 的模型 ２
可知， 责任型领导对员工道德认同具有显著正向影响

（β＝ ０􀆰 ２７５， ｐ＜０􀆰 ０１０）； 在模型 ３ 中将领导正直度放

入回归方程， 责任型领导对员工道德认同依然具有显

著正向影响 （β＝ ０􀆰 ２０２， ｐ＜０􀆰 ０１０）； 由模型 ４ 可知，
当责任型领导与领导正直度的交互项放入回归方程

后， 责任型领导与领导正直度的交互项系数显著

（β＝ ０􀆰 ２３６， ｐ＜０􀆰 ０１０）， 表明领导正直度起到正向调

节作用， 假设 Ｈ３ 得到支持。
为了更直观地反映领导正直度的调节作用效果，

采用均值加减一个标准差绘制领导正直度的调节效应

图 （见图 ２）。 简单斜率分析发现， 当领导正直度较

高时， 责任型领导对员工道德认同的正向影响较强

（β＝ ０􀆰 ３９０， ｐ＜０􀆰 ０１０）； 当领导正直度较低时， 责任

型领导对员工道德认同无显著影响 （β ＝ －０􀆰 ０８０， ｐ＞
０􀆰 ０５０）。 不显著的原因在于员工感知到的领导正直

度较低时， 员工不认可责任型领导的道德行为， 此时

责任型领导无法发挥行为示范作用， 难以通过自身的

榜样作用提高员工道德认同。
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图 ２　 领导正直度的调节效应图

４􀆰 被调节的中介效应检验。
本文采用 ＳＰＳＳ 宏程序 ＰＲＯＣＥＳＳ 中的 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ

方法检验领导正直度在均值加减一个标准差下被调节

的中介效应。 检验结果如表 ５， 当领导正直度较高

时， 责任型领导通过道德认同作用于员工工作偏离行

为的条件间接效应显著 （γ＝ －０􀆰 １３２， ＣＩ ＝ ［－０􀆰 ２３９，
－０􀆰 ０１３］ ）， 其 ９５％置信区间不包含 ０； 当领导正直

度较低时， 该条件间接效应不显著 （ γ ＝ － ０􀆰 ０１４，
ＣＩ ＝［－０􀆰 ０９６， ０􀆰 ０６４］ ）， 其 ９５％置信区间包含 ０。
根据 Ｐｒｅａｃｈｅｒ 等 （２００７） ［４７］提出的亚组分析法， 道德

认同在责任型领导与员工工作偏离行为间的中介效应

会受到领导正直度的调节， 假设 Ｈ４ 得到支持。

表 ５ 被调节的中介效应结果

变量 条件间接效应 标准误 下限 上限

高领导正直度 －０􀆰 １３２ ０􀆰 ０５８ －０􀆰 ２３９ －０􀆰 ０１３

低领导正直度 －０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０４１ －０􀆰 ０９６ ０􀆰 ０６４

（五） 稳健性检验

为了检验道德认同的中介作用的稳健性， 本文还

采用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 宏程序 ＰＲＯＣＥＳＳ 中的 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法进

行分析， 抽取样本设定为 ５ ０００ 次， 显著性的检验标准

是置信区间 ＣＩ 不包括 ０。 检验结果显示 （见表 ６）， 责

任型领导的直接影响效应达到了显著性水平 （γ ＝
－０􀆰 １４１， ＣＩ＝［－０􀆰 ２４２， －０􀆰 ０４０］ ）， 其 ９５％置信区间

不包括 ０； 道德认同产生的间接影响效应也达到了显

著性水平 （γ ＝ －０􀆰 １１２， ＣＩ ＝ ［－０􀆰 １８７， －０􀆰 ０５０］）， 其

９５％置信区间不包括 ０， 再次表明道德认同起到部分中

介效应， 假设 Ｈ２ 得到验证。
类似地， 为了检验领导正直度的调节效应的稳健

性， 采用 ＳＰＳＳ１７􀆰 ０ 宏程序 ＰＲＯＣＥＳＳ 中的 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方

法进行分析。 检验结果显示 （见表 ６）， 低领导正直度

的调节效应没有达到显著性水平 （γ ＝ ０􀆰 ０２９， ＣＩ ＝
［－０􀆰 １１７， ０􀆰 １７４］ ）， 其 ９５％置信区间包括 ０； 高领导

正直度的调节效应达到了显著性水平 （γ ＝ ０􀆰 ２６７，
ＣＩ ＝ ［０􀆰 １３９， ０􀆰 ３９６］ ）， 其 ９５％置信区间不包括 ０，
表明领导正直度越高， 责任型领导对员工道德认同的

正向影响越强， 假设 Ｈ３ 得到验证。
由于亚组分析法在统计功效上存在一定的不足，

其中一个条件间接效应显著并不能代表两个条件间接

效应之差就一定显著， 因此亚组分析法不足以判定是

否存在被调节的中介作用。 本文进一步采用 Ｈａｙｅｓ
（２０１３） ［４８］提出的系数乘积法， 通过责任型领导与领导
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正直度的交互项对员工道德认同的回归系数和道德认

同对员工工作偏离行为的回归系数的乘积 （即 Ｉｎｄｅｘ 的

值） 判断被调节的中介作用是否显著。 本文运用 ＳＰＳＳ

宏程序 ＰＲＯＣＥＳＳ 计算得到 Ｉｎｄｅｘ 指数 （见表 ７）， 判定

指标 Ｉｎｄｅｘ 的 ９５％的置信区间为 ［－０􀆰 １８８， －０􀆰 ０２３］， 置

信区间不包含 ０， 假设 Ｈ４ 得到验证。

表 ６ 中介效应和调节效应的稳健性检验结果

影响效应 变量 效应 标准误 下限 上限

中介效应
直接效应

间接效应

调节效应

责任型领导 －０􀆰 １４１ ０􀆰 ０５１ －０􀆰 ２４２ －０􀆰 ０４０

道德认同 －０􀆰 １１２ ０􀆰 ０３５ －０􀆰 １８７ －０􀆰 ０５０

低领导正直度 ０􀆰 ０２９ ０􀆰 ０７４ －０􀆰 １１７ ０􀆰 １７４

高领导正直度 ０􀆰 ２６７ ０􀆰 ０６５ ０􀆰 １３９ ０􀆰 ３９６

表 ７ 被调节的中介效应的稳健性检验结果

变量 Ｉｎｄｅｘ 标准误 下限 上限

领导正直度 －０􀆰 ０９０ ０􀆰 ０４１ －０􀆰 １８８ －０􀆰 ０２３

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于社会学习理论， 通过对 ２１５ 份调查问卷

的数据统计分析， 探究了责任型领导对员工工作偏离

行为的作用机理， 识别出员工道德认同在它们两者间

的中介作用以及领导正直度的调节作用， 得到如下

结论：
第一， 责任型领导能够有效降低员工工作偏离行

为。 Ｖｏｅｇｔｌｉｎ （２０１１） ［２］和文鹏等 （２０１６） ［２６］的研究均

表明责任型领导会显著降低员工非伦理行为。 尽管员

工工作偏离行为和非伦理行为属于不同的研究构念，
但都属于员工的消极工作行为， 因此本文的研究结果

再次支持了既有的研究观点， 即责任型领导有助于降

低员工的消极工作行为。 作为一种强调社会责任的领

导风格， 责任型领导风格的概念在 ２００６ 年被提出之

后， 目前为数不多的实证研究主要考察了责任型领导

对员工积极工作行为的影响， 如组织公民行为、 道德

行为等， 较少涉及其对员工负面工作行为的影响。 责

任型领导在工作中采取符合伦理道德的负责任行为，
在领导角色榜样的影响下， 员工会学习和效仿领导类

似的道德行为， 促使员工不会为了自身利益而做出有

损组织利益的工作偏离行为。 本文通过探究责任型领

导对员工工作偏离行为的影响， 丰富了责任型领导在

抑制员工消极工作行为方面的理论研究。
第二， 责任型领导通过提升员工道德认同抑制员

工工作偏离行为。 领导的价值理念对塑造员工的认知

及行为起到重要作用， 本文证实了责任型领导之所以

会抑制员工工作偏离行为， 主要是由于责任型领导影

响和塑造了员工的社会认知和行为取向， 员工价值观

念的改变会影响个体的道德认同， 道德认同的高低会

决定员工是否表现出消极的工作行为。 文鹏等

（２０１６） ［２６］的研究将责任感知作为责任型领导与员工

非伦理行为之间的中介变量， 并指出未来研究可以将

道德认同作为中介机制进行分析， 因为责任型领导有

助于改变员工对于自我的道德认知， 通过减少员工的

道德推脱或增强员工的道德认同， 进而影响员工的道

德决策。 本文的研究结果支持了文鹏等 （２０１６） ［２６］的

推断， 引入道德认同作为中介变量， 有助于更好地揭

示责任型领导抑制员工工作偏离行为的作用机制。
第三， 较高的领导正直度不仅正向调节了责任型

领导与员工道德认同的关系， 而且也正向调节了员工

道德认同的中介作用效果。 中国儒家传统哲学强调领

导者要发挥榜样作用， 其行为要符合道德标准并且言

行一致， 因此， 中国员工对领导正直度的要求表现得

更加强烈。 目前关于领导正直度的研究主要集中在前

因变量和结果变量的研究， 较少有研究将领导正直度

作为领导发挥有效作用的边界条件引入， 然而员工对

领导正直度的感知可以帮助员工进一步判断、 归因领

导行为。 当领导正直度较高时， 员工会认可责任型领

导的道德理念， 此时责任型领导可以有效提升员工道

德认同， 进而降低员工工作偏离行为。 本文的研究结

果支持了 Ｂａｕｍａｎ （２０１３） ［４９］ 的观点， 即领导正直度

不仅是影响员工认同的重要因素， 还会对领导效能的

有效发挥产生影响。 责任型领导所呈现出的行为是否

出于真心实意， 而并非是一种伪善行为， 这反映的是

领导正直品质， 本文将领导正直度作为调节变量， 探

讨责任型领导风格影响员工道德认同进而降低员工工

作偏离行为的边界条件， 契合了中国独特的文化情境

现象， 有助于更好地解释领导道德品质特征对员工道
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德品质和行为的传递效应， 突破了以往主要将下属特

征作为领导效能有效发挥的边界条件。
（二） 管理启示

本文的研究结论对领导者如何抑制员工工作偏离

行为具有如下管理启示： 其一， 责任型领导能够有效

抑制员工工作偏离行为， 启示领导者应该树立对利益

相关者负责任的意识， 并通过自身的表率和示范作

用， 使得员工增强对企业的责任意识， 从而尽可能降

低工作偏离行为。 其二， 责任型领导通过提升员工道

德认同降低员工工作偏离行为， 启示领导者要采取措

施提升员工道德认同。 企业中的领导者要通过对利益

相关者负责任的道德行为潜移默化地提升员工的道德

品质， 通过营造良好的组织道德氛围提升员工道德认

同， 使得员工更好地恪守社会道德规范， 正确发挥道

德的正能量， 从而减少员工工作偏离行为。 其三， 领

导者在工作中要言行一致， 提高员工对领导正直度的

感知。 领导者在日常管理工作中， 要做到恪守道德标

准， 通过树立榜样作用使员工感知到领导正直的优良

品质， 进而增强员工道德认同， 避免员工产生工作偏

离行为。
（三） 研究局限与展望

本研究仍然存在一定的不足： 首先， 本文的调研

数据均由员工评价获得， 未来可以采用领导 员工配

对数据， 由领导评价员工工作偏离行为， 员工评价责

任型领导、 道德认同和领导正直度， 以便尽可能降低

数据的同源偏差问题。 其次， 责任型领导风格的概念

由西方学者提出， 虽然本文对责任型领导风格的外文

量表在翻译过程中经过反复讨论和回译， 但由于中西

方对责任型领导风格的认知存在差异， 未来可以对责

任型领导风格进行本土化的量表开发， 使量表更符合

中国组织情境， 从而提高研究结果的准确性和有效

性。 最后， 本文仅从领导者自身因素出发， 考查领导

正直度对责任型领导效能的调节作用， 而员工与领导

在人格、 价值观等方面的匹配也会影响责任型领导效

能的有效发挥， 未来可以分析领导下属匹配对责任型

领导效能的调节作用。
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中国地区人力资本不平等及其空间分布的动态演进
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彭树宏

ＰＥＮＧ Ｓｈｕ⁃ｈｏｎｇ

［摘　 要］ 人力资本是经济创新和发展的重要推动力， 是导致长期区域发展差异的根本原因， 地

区人力资本不平等及其演化将会影响到未来地区发展格局。 本文运用泰尔指数及其分解、 核密度分

布、 重心测度及其耦合模型等多种方法， 从多个角度对 １９８５—２０１６ 年期间中国地区人力资本不平等

及其空间分布的动态演化进行了研究。 研究结果表明： （１） 中国地区人力资本不平等的演进呈现出

每隔十年一个阶段的起伏波动特征， 当前处在下降周期阶段， 其空间分布的极化趋势明显， 呈现出高

者愈高、 低者愈低的 “马太效应”， 人力资本不平等的地区和城乡差异明显； （２） 中国人力资本重心

的空间变迁经历了 １９８５—１９９２ 年的循环往复阶段、 １９９２—２０１０ 年的东南迁移阶段和 ２０１０—２０１６ 年的

向西迁移阶段， 人力资本重心与经济重心的耦合程度越来越高。
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ｐｏｌａｒｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ ｓｐａｔｉａｌ ｄｉｓｔｒｉｂｕｔｉｏｎ ｉｓ ｏｂｖｉｏｕｓ􀆰 Ｒｅｇｉｏｎａｌ ａｎｄ ｕｒｂａｎ⁃ｒｕｒａｌ ｄｉｓｐａｒｉｔｉｅｓ ｉｎ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ

ａｒｅ ｅｖｉｄｅｎｔ； （２） ｔｈｅ ｓｐａｔｉａｌ ｃｈａｎｇｅ ｏｆ ｔｈｅ ｃｅｎｔｅｒ ｏｆ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ ｉｎ Ｃｈｉｎａ ｈａｓ ｇｏｎｅ ｔｈｒｏｕｇｈ ｔｈｅ ｃｙｃｌｉｃ ｐｈａｓｅ

ｆｒｏｍ １９８５ ｔｏ １９９２， ｔｈｅ ｓｏｕｔｈｅａｓｔ ｍｉｇｒａｔｉｏｎ ｐｈａｓｅ ｆｒｏｍ １９９２ ｔｏ ２０１０ ａｎｄ ｔｈｅ ｗｅｓｔｗａｒｄ ｍｉｇｒａｔｉｏｎ ｐｈａｓｅ ｆｒｏｍ

２０１０ ｔｏ ２０１６􀆰 Ｔｈｅ ｃｏｕｐｌｉｎｇ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｃｅｎｔｅｒ ｏｆ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ ａｎｄ ｔｈｅ ｃｅｎｔｅｒ ｏｆ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｇｒａｖｉｔｙ ｉｓ ｇｅｔｔｉｎｇ

ｈｉｇｈｅｒ ａｎｄ ｈｉｇｈｅｒ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ　 Ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ　 Ｄｙｎａｍｉｃ ｅｖｏｌｕｔｉｏｎ　 Ｔｈｅｉｌ ｉｎｄｅｘ　 Ｂａｒｙｃｅｎｔｅｒ
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一、 引言

人力资本是凝聚在劳动者身上的能够创造个人、
社会和经济福祉的知识、 技能、 能力等各种特质

（ＯＥＣＤ， ２００７［１］）。 自上世纪 ６０ 年代舒尔茨、 贝克

尔等经济学家系统提出人力资本概念以来， 众多研究

均表明人力资本是经济创新和发展的重要推动力

（ Ｌｕｃａｓ， １９９８［２］； Ｒｏｍｅｒ， １９９０［３］； Ｇａｌｏｒ， ２００５［４］；
Ａｃｅｍｏｇｌｕ， ２０１１［５］ ）。 Ｇｅｎｎａｉｏｌｉ 等 （２０１３） ［６］ 甚至认

为， 人力资本是解释长期区域发展差异的最重要原

因。 随着全球创新进程的不断加快和人工智能等新经

济的迅猛发展， 一方面机器人正在加速替代人类的许

多低技能的重复性工作， 另一方面新技术也创造了许

多新的岗位需求， 对工人的人力资本提出了更高的要

求， 未来世界各国的经济发展将越来越取决于一国人

力资本的竞争力 （世界银行， ２０１９［７］）。
改革开放以来， 人力资本对中国经济增长和经济

效率的提高起到了很重要的促进作用 （杨建芳等，
２００６［８］； Ｆｌｅｉｓｈｅｒ 等， ２０１０［９］ ）， 同时也对地区经济

和收入差距产生了重要影响 （姚先国等， ２００８［１０］；
陈斌开等， ２０１０［１１］）。 随着中国经济从要素投入型向

创新驱动型的转变， 人力资本在经济和社会发展中的

重要性将进一步凸显 （蔡昉， ２０１３［１２］ ）①。 中国是一

个地域和人口大国， 各地人力资本和经济发展状况差

异很大， 地区发展不平衡问题一直很突出并为政府所

关切。 在经济发展更加倚重人力资本的情形下， 地区

人力资本不平等将会影响到未来地区发展的格局， 这

也是为何近年来各地方政府纷纷开展人才战， 密集出

台人才政策的根本原因。 如果我们能把握地区人力资

本不平等及其空间分布的动态演化规律， 那么在某种

程度上我们就能预测未来地区经济和社会发展不平等

的格局和变动趋势， 进而采取相应的政策应对措施。
对人力资本的研究主要集中在人力资本存量的测

度、 人力资本投资的回报率和人力资本对经济增长的

影响等方面。 人力资本投资回报的研究主要是从微观

的角度考察教育、 健康等人力资本对个体收入等方面

的影响效应， 这方面的研究文献一方面着眼于因果关

系的考察， 在研究方法上不断实现突破 （Ａｎｇｒｉｓｔ 和
Ｐｉｓｃｈｋｅ， ２００９［１３］； Ｈｅｃｋｍａｎ 等， ２０１１［１４］； Ｈｅｃｋｍａｎ

等， ２０１８［１５］）； 另一方面着眼于研究视域的扩展， 逐

步从收入等劳动力市场的回报扩展到非劳动力市场回

报 （ Ｌｏｃｈｎｅｒ， ２０１１［１６］； Ｏｒｅｏｐｏｕｌｏｓ 和 Ｓａｌｖａｎｅｓ，
２０１１［１７］； Ｃｌａｒｋ 和 Ｒｏｙｅｒ， ２０１３［１８］ ）。 人力资本对经

济增长和收入差距影响的研究主要基于从宏观视角展

开的内生增长模型， 多数研究都认同人力资本是导致

各国或地区之间经济增长水平差异的重要原因

（Ｂａｔａｂｙａｌ 和 Ｎｉｊｋａｍｐ， ２０１３［１９］； Ｔｅｉｘｅｉｒａ 和 Ｑｕｅｉｒｏｓ，
２０１６［２０］）； 当前研究正往纵深方向发展， 主要体现在人

力资本对经济增长的路径机制分析 （Ｔｅｉｘｅｉｒａ 和 Ｑｕｅｉｒｏｓ，
２０１６［２０］； Ｍｕｒｐｈｙ 和 Ｔｏｐｅｌ， ２０１６［２１］ ）、 人力资本与社会

经济制度的相互作用 （Ａｃｅｍｏｇｌｕ 等， ２００３［２２］； Ａｃｅｍｏｇｌｕ
等， ２００５［２３］； Ｍａｄｓｅｎ 等， ２０１０［２４］）、 人力资本结构对经

济增长的影响等方面 （Ｄｉａｓ， ２０１５［２５］； 刘智勇等，
２０１８［２６］）。 无论是人力资本投资回报的研究， 还是人

力资本对经济增长的影响的研究， 其中的 “人力资

本” 往往都是以简单的教育年限或健康状况指标来

替代， 而没有涵盖人力资本的全面内涵。
人力资本存量的测度研究则从人力资本概念本身

的内涵出发， 着眼于如何采用更科学的方法更准确地

测度出各年各地的人力资本存量。 其研究方法经历了

支出法、 收入法到综合法的演变， 当前的研究进展一

方面是对现有测度方法的改进 （Ｆｏｌｌｏｎｉ 和 Ｖｉｔｔａｄｉｎｉ，
２０１０［２７］； Ｊｏｎｅｓ， ２０１４［２８］）， 另一方面是运用现有方

法对发展中国家和地区， 以及一国内 （如省、 市等）
更细分的地理单元的人力资本状况进行测度 （李海

峥等， ２０１０［２９］； 李海峥等， ２０１３［３０］； Ｓｈａｈ 和 Ｓｔｅｉｎ⁃
ｂｅｒｇ， ２０１５［３１］）。 这方面的研究往往只是测度出基础

性的人力资本存量的数据， 而缺少对这些基础性数据

的进一步挖掘和分析。
虽然中国地区不平等问题一直以来备受关注， 但

是相关研究主要集中在经济不平等、 收入不平等、 人

口不平等等， 地区人力资本不平等问题研究较少

（王小鲁和樊纲， ２００４［３２］； 洪兴建， ２０１０［３３］； 刘华

军等， ２０１４［３４］； 吴连霞和吴开亚等， ２０１８［３５］ ）。 主

要原因是 ＧＤＰ、 收入、 人口等的统计数据健全， 而

人力资本的度量是一个难题， 现实中缺少人力资本的

统计数据。 少数涉及人力资本不平等问题的研究， 也

均是 采 用 教 育 年 限 来 代 替 人 力 资 本 （ 陈 钊 等，

６１１

① ２０１８ 年以来， 中国各地方政府纷纷出台名目繁多的人才政策， 大力 “招才引智”， 开展 “人才大战”， 即是经济发展方式转型的内在要求和

具体体现。
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２００４［３６］； 匡远凤， ２０１１［３７］； 黄杰， ２０１８［３８］ ）。 但人

力资本的概念远比教育广泛， 一切可以提高劳动生产

率的个人特质均可纳入人力资本的范畴。 仅以教育来

代替人力资本难免会出现测量误差， 进而影响到研究

结论的科学性和相关政策的有效性。
本文采用最新发布的 《中国人力资本报告 ２０１８》

的相关数据， 运用泰尔指数及其分解、 核密度分布、
重心测度等多种方法从多个角度对中国人力资本不平

等及其空间分布的动态演化进行了研究， 以期为相关

的人力资本投资政策和区域发展政策的制定提供参考

依据。 本文的主要贡献和特色是： （１） 首次采用经

科学测算得到的全面人力资本数据进行人力资本不平

等的演化研究， 能反映真实的人力资本不平等状况；
（２） 首次借鉴重心的概念， 测算了中国人力资本重

心的演进轨迹及其与经济重心的耦合态势； （３） 研

究时期长、 地区范围广、 刻画角度多， 样本涵盖

１９８５—２０１６ 年共 ３２ 年中国内地全部 ３１ 个省份的数

据， 从不平等指数、 核密度分布、 不平等分解、 重心

及其耦合等多个角度开展研究； （４） 着重从跨时期

的动态视角来研究地区人力资本不平等及其空间分布

的动态演化， 挖掘其中的特征规律和基本事实。

二、 测度方法与数据来源

（一） 人力资本不平等的测度

泰尔指数是广义熵指数簇中的特例， 由泰尔于

１９６７ 年在其著作 《经济学和信息理论》 中借由信息

理论中的熵概念而提出。 与基尼系数相比， 泰尔指数

从提出到应用的时间较短， 其更适合于按特征分组的

分解， 故我们采用泰尔指数计算地区人力资本不平等

并进行分解①。 泰尔指数的计算公式为：

Ｔ１ ＝ １
ｎ∑

ｎ

ｉ ＝ １

ｈｉ

􀭵ｈ
ｌｎ

ｈｉ

􀭵ｈ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （１）

其中， ｈｉ 为 ｉ 省份人均人力资本， 􀭵ｈ 为全国平均的人

均人力资本， ｎ 为省份数目。
为了考察人力资本分布各部位的变化， 本文进一

步每隔 ５ 年选取典型年份绘制人均人力资本的核密度

分布曲线图。 核密度估计量为：

ｆ^（ｈ） ＝ １
ｎｄ∑

ｎ

ｉ ＝ １
Ｋ

ｈ － ｈｉ

ｄ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （２）

其中， ｈｉ 是人均人力资本， ｈ 为人均人力资本的均

值； ｄ 为带宽， 也称光滑参数， ｄ 越大， 所估计的密

度函数 ｆ^ （ｘ） 越光滑； 函数 Ｋ （·） 被称为核函数，
实质是权重函数， 本文采用常用的 Ｅｐａｎｅｃｈｎｉｋｏｖ 核函

数进行计算。
将研究样本按地区分为东部、 中部和西部三组，

则泰尔指数可分解为各地区组内不平等和组间不平等

指数的和：

Ｔ１ ＝ ∑
２

ｋ ＝ １
ｖｋλｋＴｋ

１ ＋ ∑
２

ｋ ＝ １
ｖｋλｋ ｌｎλｋ （３）

其中， ｖｋ ＝ ｎｋ ／ ｎ 表示第 ｋ 组的样本份额， λｋ ＝ μｋ ／ μ 表

示第 ｋ 组平均的人均人力资本与总平均的人均人力资

本之比， Ｔｋ
１、 Ｔｋ

０ 分别为第 ｋ 组的泰尔第一指数和泰

尔第二指数。 式 （３） 右边第一项表示地区组内人力

资本不平等， 第二项表示地区组间人力资本不平等。
分别将组内不平等和组间不平等除以总不平等指数即

得到组内不平等和组间不平等对总体不平等的贡献。
（二） 人力资本重心及其耦合的测度

假设 ｎ 为省份个数， 其中第 ｉ 个省份的地理坐标

以其省会城市坐标 （ｘｉ， ｙｉ） 表示， 其在第 ｊ 年的人

力资本为 ｍｉｊ， 则第 ｊ 年全国人力资本重心的计算公

式为：

ｘ ｊ ＝
∑

ｎ

ｉ ＝ １
ｍｉｊｘｉ

∑
ｎ

ｉ ＝ １
ｍｉｊ

， ｙ ｊ ＝
∑

ｎ

ｉ ＝ １
ｍｉｊｙｉｊ

∑
ｎ

ｉ ＝ １
ｍｉｊ

（４）

当 ｍｉｊ分别为第 ｊ 年的固定资本、 ＧＤＰ、 第一产业

增加值、 第二产业增加值和第三产业增加值时， 可由

式 （４） 分别计算第 ｊ 年的固定资本重心、 经济重心、
第一产业重心、 第二产业重心和第三产业重心。

第 ｊ 年到第 ｋ 年的重心移动距离 ｄｋ 可由下式

计算：

ｄｋ ＝ ｃ × （ｘｋ － ｘ ｊ） ２ ＋ （ｙｋ － ｙ ｊ） ２ （５）

式 （５） 中， （ｘ ｊ， ｙ ｊ）、 （ｘｋ， ｙｋ） 分别表示第 ｊ 年和

第 ｋ 年某种属性的重心坐标。 ｃ 表示地理坐标与平面

投影坐标之间的转换率， 一般取 １° ＝ １１１ 公里来

计算。
本文采用空间重叠性和变动一致性两个指标， 分

７１１
① 本文也采用泰尔第二指数进行了测算和分解， 研究结论没有变化。
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别从静态和动态两个角度来评价不同重心的耦合态

势。 两个重心的空间重叠性用两者之间的距离来表

示， 距离越近则重叠性越高。 若以 （ ｘｈ
ｊ ， ｙｈ

ｊ ） 和

（ｘｅ
ｊ ， ｙｅ

ｊ ） 分别代表第 ｊ 年的人力资本重心和经济重心

坐标， 则人力资本重心与经济重心在第 ｊ 年的空间重

叠性可由下式计算：

ｌ ｊ ＝ （ｘｈ
ｊ － ｘｅ

ｊ ） ２ ＋ （ｙｈ
ｊ － ｙｅ

ｊ ） ２ （６）

当 （ｘｅ
ｊ ， ｙｅ

ｊ ） 分别为第 ｊ 年的第一产业增加值、
第二产业增加值和第三产业增加值时， 可由式 （６）
分别计算第 ｊ 年人力资本重心与第一产业重心、 第二

产业重心和第三产业重心之间的空间重叠性。
两个重心之间的变动一致性以不同重心各自相对

于上一时间点产生位移的矢量夹角 θ 来衡量， θ 越小

则变动的方向越一致。 取 θ 的余弦值作为变动一致性

指数 ｃ， 该指数越大则表示变动越一致。 以 （Δｘｈ，
Δｙｈ）、 （Δｘｅ， Δｙｅ） 分别表示人力资本重心和经济重

心相对于上一年份在经纬度坐标上的变化量 （Δｘ ＝
ｘ ｊ－ｘ ｊ－１， Δｙ ＝ ｙ ｊ － ｙ ｊ－１， ｊ 表示年份）， 则 ｃ 可由下式

计算：

　 　 ｃ ＝
（Δｘ２

ｈ ＋ Δｙ２
ｈ） ＋ （Δｘ２

ｅ ＋ Δｙ２
ｅ）

２ （Δｘｈ
２ ＋ Δｙ２

ｈ）（Δｘ２
ｅ ＋ Δｙ２

ｅ）

　 －
（Δｘｈ － Δｘｅ） ２ ＋ （Δｙｈ － Δｙｅ） ２

２ （Δｘｈ
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ｈ）（Δｘ２
ｅ ＋ Δｙ２

ｅ）

＝
ΔｘｈΔｘｅ ＋ ΔｙｈΔｙｅ

（Δｘ２
ｈ ＋ Δｙ２

ｈ）（Δｘ２
ｅ ＋ Δｙ２

ｅ）
（７）

当 （Δｘｅ， Δｙｅ） 分别为第一产业增加值、 第二

产业增加值和第三产业增加值时， 可由式 （７） 分别

计算人力资本重心与第一产业重心、 第二产业重心和

第三产业重心之间的变动一致性。
（三） 数据来源

本文所用数据来源于 《 中国人力资本报告

２０１８》， 该报告是中央财经大学人力资本与劳动经济

研究中心的中国人力资本度量项目最新成果。 该项目

采用国际主流的人力资本计算方法， 即 Ｊｏｒｇｅｎｓｏｎ⁃
Ｆｒａｕｍｅｎｉ 的终生收入法来测度中国人力资本。 终生收

入法是以个人预期生命期的终生收入的现值来衡量其

人力资本水平， 它能够更加准确合理地反映出教育、

健康等长期投资对人力资本积累的重要作用 （李海

峥等， ２０１０［２９］）。
一个地区的总人力资本是其人均人力资本和人口

的乘积。 中国各省份人口数量差异巨大， 地区人均人

力资本指标更能反映该地区劳动力质量。 所以， 本文

在第三部分研究中国人力资本不平等及其动态演化

时， 选取 《中国人力资本报告 ２０１８》 中除上海外的

全部 ３０ 个省份 １９８５—２０１６ 年的实际人均人力资本变

量数据作为研究的基础数据①。 在第四部分研究中国

人力资本重心变动轨迹及其与经济重心的耦合态势

时， 选取 《中国人力资本报告 ２０１８》 中全部 ３１ 个省

份 １９８５—２０１６ 年实际人力资本变量数据作为基础数

据指标。 实际人均人力资本和实际人力资本， 以

１９８５ 年为基期的消费物价指数作为平减指数来调整，
可以进行跨期纵向比较②。 《中国人力资本报告

２０１８》 中已有各省份分城乡的数据， 本文进一步将

各省份按东、 中、 西三大地带进行划分。 东部地区包

括 １０ 个省份， 分别是北京、 天津、 河北、 辽宁、 江

苏、 浙江、 福建、 山东、 广东、 海南； 中部地区包括

８ 个省份， 分别是山西、 吉林、 黑龙江、 安徽、 江

西、 河南、 湖北、 湖南； 西部地区包括 １２ 个省份，
分别是四川、 重庆、 贵州、 云南、 西藏、 陕西、 甘

肃、 青海、 宁夏、 新疆、 广西、 内蒙古。

三、 中国地区人力资本不平等及其动态演进

（一） 地区人力资本不平等的基本事实

图 １ 是 １９８５ 年和 ２０１６ 年人均人力资本的空间分

布图。 可以看出， 中国人力资本的空间分布呈现出显

著的非均衡特征。 １９８５ 年， 东、 中、 西部地区人均

人力资本分别为 ４􀆰 ８４５ 万元、 ３􀆰 ０９０ 万元、 ２􀆰 ８０９ 万

元， 呈依次递减态势。 人均人力资本最低的 ８ 个省份

依次是： 青海、 甘肃、 山西、 湖南、 云南、 陕西、 四

川、 河北； 人均人力资本最高的 ８ 个省份依次是： 北

京、 天津、 辽宁、 浙江、 广东、 福建、 吉林、 山东。
１９８５ 年， 全国人均人力资本为 ３􀆰 ５０２ 万元； 最低的

青海人均人力资本为 ２􀆰 ２９３ 万元， 最高的北京人均人

力资本为 ８􀆰 ５６５ 万元， 两者相差 ２􀆰 ７ 倍。
２０１６ 年， 东、 中、 西部地区人均人力资本分别

为 ３４􀆰 ４５１ 万元、 ２２􀆰 ６７７ 万元、 １８􀆰 ４０３ 万元， 依次递

８１１

①
②

由于 《中国人力资本报告 ２０１８》 中缺少上海的实际人均人力资本数据， 所以分析样本中没有包括上海。
为了简化， 后文中所提到的人均人力资本和人力资本均指实际人均人力资本和实际人力资本。
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减态势更加明显。 人均人力资本最低的 ８ 个省份依次

是： 青海、 甘肃、 西藏、 云南、 新疆、 湖南、 贵州、
黑龙江； 人均人力资本最高的 ８ 个省份依次是： 北

京、 天津、 浙江、 江苏、 广东、 福建、 山东、 河南。
２０１６ 年， 全国人均人力资本为 ３０􀆰 ０２９ 万元。 最低的

青海人均人力资本为 １０􀆰 ５９６ 万元， 最高的北京人均

人力资本为 ６５􀆰 ０９１ 万元， 两者相差 ５􀆰 １ 倍。
对比 １９８５ 年和 ２０１６ 年， 全国人均人力资本由

３􀆰 ５０２ 万元增加到 ３０􀆰 ０２９ 万元， 增加了 ７􀆰 ６ 倍， 年

均增长 ７％； 最高和最低省份人均人力资本比由 ３􀆰 ７
增加到 ６􀆰 １。 各省份人均人力资本大小不同， 其增长

速度也各有差异。 图 ２ 是 １９８５—２０１６ 年期间各省份

人均人力资本的年均增长率， 可以看到， 不同省份年

均增长率不一， 最高的天津为 ７􀆰 ２％， 最低的青海为

４􀆰 ９％。 图 １ 和图 ２ 启示我们， 中国地区人力资本存

在着较大程度的不平等， 且这种不平等会随着时间而

发生动态演化。
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图 １　 １９８５ 年和 ２０１６ 年各省份人均人力资本分布的对比 （单位： 千元）
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图 ２　 １９８５—２０１６ 年期间各省份人均人力资本年增长率

（二） 地区人力资本不平等的动态演进

本文计算了 １９８５—２０１６ 年期间分地区、 分城乡

的人力资本不平等的动态演进， 结果如图 ３ 所示①。
考察期内， 全国人力资本不平等的演进呈现出阶段性

的起伏特征。 第一阶段为 ２０ 世纪 ８０ 年代， 地区人力

资本不平等程度较低， 但一直呈现上升趋势； 第二阶

段为 ２０ 世纪 ９０ 年代， 地区人力资本不平等一直呈下

降趋势； 第三阶段为 ２１ 世纪头 １０ 年， 地区人力资本

不平等重新开始在小幅波动中上升； 第四阶段自

２０１１ 年开始至今， 地区人力资本不平等持续下降。
全国城镇人力资本不平等的变化趋势与全国总体人力

资本不平等的变化趋势基本相同， 也是每隔 １０ 年

一个起伏变化。 全国农村人力资本不平等在 ２０ 世

纪 ８０ 年代和 ９０ 年代均一直上升， 到 ２１ 世纪后一直

维持在高位。 自 １９９２ 年以来， 全国农村人力资本

不平等一直高于城镇人力资本不平等； ２０１６ 年， 前

者为后者的 １􀆰 ４４ 倍。

９１１

① 我们也同时采用泰尔第二指数、 基尼系数等其他不平等指标测度了地区人力资本不平等， 发现结果趋势相同， 研究结论不变， 为了节省篇

幅， 文中只展示泰尔指数的测度结果。
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图 ３　 地区人力资本不平等的动态演进

０２１



　 ２０１９ 年第 １１ 期 ·区域经济·

东部地区总体人力资本不平等和城镇人力资本不

平等的演进趋势相同： ２０ 世纪 ８０ 年代上升、 ９０ 年代

下降， ２１ 世纪头 １０ 年在小幅波动中上升， 第二个 １０
年持续下降。 东部地区农村人力资本不平等低于城镇

人力资本不平等， 在考察期内一直呈上升趋势。 中部

地区总体人力资本不平等的演进趋势， 在 ２０ 世纪 ８０
年代和 ９０ 年代与农村人力资本不平等的演进趋势相

同， 自 ２１ 世纪以来则与城镇人力资本不平等的演进

趋势相同。 中部地区农村人力资本不平等程度一直高

于城镇人力资本不平等， 两者之间的差距在 ２１ 世纪

以来还在不断拉大。 考察期内， 西部地区总体人力资

本不平等一直在上升。 在 ２０ 世纪 ８０ 年代和 ９０ 年代，
西部城镇人力资本不平等高于农村人力资本不平等，
但前者下降而后者上升； ２１ 世纪以后， 两者大体相

当并总体保持稳定。
从三大地区总体人力资本不平等的对比来看， 东

部地区人力资本不平等程度要高于中西部地区， 考察

期内的演进趋势与全国基本一致； 近年来， 东部地区

人力资本不平等出现了下降态势， 中部地区基本保持

稳定， 而西部地区则呈上升趋势。 从三大地区城镇人

力资本不平等的大小对比来看， 东部地区最高、 西部

地区次之、 中部地区最低； 从演进趋势的对比来看，
东部地区波动最大、 西部地区次之、 中部地区最低。

与城镇不同， 三大地区农村人力资本不平等的大小和

演进趋势都非常接近， 考察期内呈现出逐步上升的

趋势。
（三） 地区人力资本分布的动态演进

泰尔指数能从总体上反映地区人力资本分布的不

均衡程度， 对比不同年份的泰尔指数可以看到总体差

异的变化， 却无法看到人力资本分布各部位的变化。
因而， 我们从 １９８５ 年开始， 每隔 １０ 年选取一个典型

年份， 画人均人力资本的核密度分布， 以考察中国地

区人力资本分布的演化状况， 如图 ４ 所示。 为便于各

年份间的对比， 我们将各省份人均人力资本换算为该

年所有省份平均的人均人力资本的倍数作为横轴。 从

全国人力资本的核密度分布图中可以看到， １９８５—
２０１５ 年期间， ４ 条核密度曲线的波峰高度越来越低，
波峰宽度越来越大。 这表明高人均人力资本和低人均

人力资本的省份增多， 中等人均人力资本的省份在减

少， 全国人力资本的空间分布越来越不平等。 从图 ４
中还可以看到， 无论是分城乡， 还是分三大地带的人

力资本核密度分布图均显示出， 随着时间的推移， 人

力资本核密度曲线越来越发散。 这表明， 中国地区人

力资本空间分布的极化效应显现， 呈现出高者愈高、
低者愈低的 “马太效应”。
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图 ４　 典型年份人力资本分布的动态演进

从全国城镇和农村人力资本的核密度分布图的对

比来看， 各年份城镇人力资本核密度曲线的分布明显

要比农村人力资本核密度曲线的分布集聚。 这表明，
相比于城镇， 农村人力资本的高、 低分布地区相对更

多， 人力资本空间不平等程度要更高。 这与前述全国

农村人力资本的泰尔指数高于城镇的研究结论相一致。
从三大地带的核密度分布图的对比来看， 随着时

间的推移， 东部地区人力资本核密度分布曲线出现了

正偏， 数据位于均值右边的比位于左边的少， 曲线右

边的尾部相对于左边的尾部要长。 这是少数东部省份

的人均人力资本变得非常高所导致的。 与之相反， 中

部地区人力资本核密度分布曲线出现了负偏， 数据位

于均值左边的比位于右边的少， 曲线左边的尾部相对

于右边的尾部要长。 这是少数中部省份的人均人力资

本变得非常低所导致的。 相比之下， 西部地区人力资

本核密度分布曲线的偏度变化不是十分明显。
（四） 地区人力资本不平等的分解及其动态演进

我国东、 中、 西三大地带各方面差异巨大， 全国

人力资本不平等既可能来自三大地带内部的不平等，
也可能来自三大地带之间的不平等。 我们采用泰尔指

数分解的方法， 将全国人力资本不平等进行分解， 分

别测算三大地带内部人力资本不平等 （组内） 和三

大地带之间人力资本不平等 （组间） 对全国人力资

本不平等的贡献。
从全国人力资本不平等的分解图来看， 三大地带

之间的人力资本不平等对全国人力资本不平等的贡献

在 ２０ 世纪 ８０ 年代呈下降趋势， 自 １９９０ 年开始持续

上升至 １９９７ 年达到最高点， 之后一路下降至今。 组

间贡献在最高点的 １９９７ 年曾达到 ６０􀆰 ２％， 到 ２０１６ 年

已降至整个样本期的最低点 ４５􀆰 ２％。 组内贡献的变

化则正好相反， 在 ２０ 世纪 ８０ 年代开始上升， 自

１９９０ 年开始下降至 １９９７ 年最低点 ３９􀆰 ８％， 其后一路

上升至今， 到达最高点 ５４􀆰 ８％。 在 １９９２—２００６ 年，
组间贡献大于组内贡献； 在 ２００７—２０１６ 年， 则是组

内贡献大于组间贡献。
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图 ５　 人力资本不平等的分解及其动态演进
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从城镇人力资本不平等的分解来看， 三大地带组

内的贡献一直高于组间的贡献， 但在考察期内， 组内

贡献的份额一直不断下降， 已从 １９８５ 年的 ９１􀆰 ４％下

降至 ２０１６ 年的 ７４％； 组间贡献的份额一直不断上升，
已从 １９８５ 年的 ８􀆰 ６％上升至 ２０１６ 年的 ２６％。 农村人

力资本不平等的分解结果与城镇人力资本不平等的分

解结果刚好相反， 三大地带组间的贡献一直高于组内

的贡献， 但在考察期内， 组间贡献的份额一直不断下

降， 已从 １９８５ 年的 ７３􀆰 ９％下降至 ２０１６ 年的 ５５􀆰 ８％；
组内贡献的份额一直不断上升， 已从 １９８５ 年的

２６􀆰 １％上升至 ２０１６ 年的 ４４􀆰 ２％。

四、 中国人力资本重心的变动轨迹及其

与经济重心的耦合态势

（一） 人力资本重心与经济重心的时空变迁

１􀆰 人力资本重心。
表 １ 和图 ６ 给出了 １９８５—２０１６ 年期间中国人力

资本重心的分布格局与变迁。 ３０ 多年来， 中国人力

资本重心的宏观格局较为稳定， 东西方向上集中在

１１４􀆰 ６４７ ７° ～ １１４􀆰 ９２６ ６° 之间； 南北方向上集中在

３２􀆰 ８７３ ３° ～３３􀆰 ４０３ ２°之间。 从 １９８５ 年到 ２０１６ 年， 中

国人力资本重心总体上向西南方向移动了 ３２􀆰 １ 公里

（向西移动 １４􀆰 ９ 公里， 向南移动 ２８􀆰 ４ 公里）， 从河南

省的周口市境内移动到驻马店市境内。 中国人力资本

重心的移动具有明显的阶段性特征。 从 １９８５ 年到

１９９２ 年， 中国人力资本重心的演变轨迹转了一个圈，
经历了 １９８５—１９８９ 年期间的东北方向移动和 １９９０—
１９９２ 年期间的西南方向移动后， 几乎回到原点。 经

历了短暂波动后， 自 １９９４ 年开始， 中国人力资本重

心一路南移至 ２００３ 年， 南移幅度达 ４６􀆰 １ 公里。 在南

移的过程中， 经历了向东南和向西南的交替移动，
１９９４—１９９６ 年期间和 １９９９—２００１ 年期间向东南移动，
１９９６—１９９９ 年期间和 ２００１—２００３ 年期间向西南移动。
２００３—２００８ 年期间， 中国人力资本重心开始往东北方向

移动。 经历小幅波动后， 自 ２０１０ 年开始， 中国人力资本

重心一路西移， ６ 年内西移幅度达 ３１ 公里。 到 ２０１６
年， 中国人力资本重心的大致位置为 （１１４􀆰 ６４７ ７°Ｅ，
３２􀆰 ９７１ ８°Ｎ）， 位于河南省驻马店市境内。

表 １ １９８５—２０１６ 年中国人力资本重心分布格局及变迁

年份
空间位置 （°）

经度 纬度

移动距离

（ｋｍ）
移动方向 年份

空间位置 （°）

经度 纬度

移动距离

（ｋｍ）
移动方向

１９８５ １１４􀆰 ７８２ ０ ３３􀆰 ２２７ ８ — — ２００１ １１４􀆰 ８８２ ０ ３２􀆰 ９３５ ３ ８􀆰 ６９７ ３ 东南

１９８６ １１４􀆰 ７６１ ７ ３３􀆰 ２１３ ９ ２􀆰 ７２６ ４ 西南 ２００２ １１４􀆰 ８３８ ０ ３２􀆰 ９１１ ７ ５􀆰 ５３８ ０ 西南

１９８７ １１４􀆰 ７５４ ２ ３３􀆰 ２７１ ３ ６􀆰 ４２５ ６ 西北 ２００３ １１４􀆰 ８１５ ６ ３２􀆰 ８７３ ３ ４􀆰 ９３１ ５ 西南

１９８８ １１４􀆰 ７９３ ９ ３３􀆰 ３８２ ５ １３􀆰 １００ ９ 东北 ２００４ １１４􀆰 ８３２ ０ ３２􀆰 ８７４ ０ １􀆰 ８２９ ３ 东北

１９８９ １１４􀆰 ８４９ ６ ３３􀆰 ４０３ ２ ６􀆰 ５９５ ６ 东北 ２００５ １１４􀆰 ８２６ ３ ３２􀆰 ８７６ ３ ０􀆰 ６８９ ０ 西北

１９９０ １１４􀆰 ８６６ ３ ３３􀆰 ３５４ ９ ５􀆰 ６６９ ８ 东南 ２００６ １１４􀆰 ８６６ １ ３２􀆰 ９１０ ６ ５􀆰 ８３２ ５ 东北

１９９１ １１４􀆰 ８１０ ７ ３３􀆰 ２４９ ５ １３􀆰 ２３４ ５ 西南 ２００７ １１４􀆰 ８９１ ０ ３２􀆰 ９４１ ３ ４􀆰 ３８６ ９ 东北

１９９２ １１４􀆰 ７８７ ９ ３３􀆰 ２１６ ４ ４􀆰 ４５３ ９ 西南 ２００８ １１４􀆰 ９０７ ７ ３２􀆰 ９６３ ６ ３􀆰 ０９１ ６ 东北

１９９３ １１４􀆰 ７８７ ８ ３３􀆰 ３０５ ８ ９􀆰 ９１５ ９ 西北 ２００９ １１４􀆰 ９１６ ５ ３２􀆰 ９３１ ０ ３􀆰 ７５０ １ 东南

１９９４ １１４􀆰 ７７９ １ ３３􀆰 ２８８ ３ ２􀆰 １６６ ０ 西南 ２０１０ １１４􀆰 ９２６ ６ ３２􀆰 ９４３ ４ １􀆰 ７７７ ５ 东北

１９９５ １１４􀆰 ８１３ ３ ３３􀆰 ２７５ ７ ４􀆰 ０４９ ６ 东南 ２０１１ １１４􀆰 ８６４ １ ３２􀆰 ９３９ ０ ６􀆰 ９５７ ２ 西南

１９９６ １１４􀆰 ８３７ ５ ３３􀆰 １８４ ３ １０􀆰 ４９７ ７ 东南 ２０１２ １１４􀆰 ７９７ ２ ３２􀆰 ９１９ ８ ７􀆰 ７２４ ４ 西南

１９９７ １１４􀆰 ８１０ ５ ３３􀆰 ０７９ ５ １２􀆰 ０１９ ４ 西南 ２０１３ １１４􀆰 ７６４ １ ３２􀆰 ９１７ ６ ３􀆰 ６７８ ７ 西南

１９９８ １１４􀆰 ７８４ ２ ３３􀆰 ００１ ７ ９􀆰 １１０ ３ 西南 ２０１４ １１４􀆰 ７２９ ０ ３２􀆰 ９４０ ２ ４􀆰 ６３２ ９ 西北

１９９９ １１４􀆰 ７８１ ０ ３２􀆰 ９６９ ０ ３􀆰 ６４５ ５ 西南 ２０１５ １１４􀆰 ６８９ ６ ３２􀆰 ９６７ ８ ５􀆰 ３４４ ８ 西北

２０００ １１４􀆰 ８３０ ９ ３２􀆰 ９９４ ８ ６􀆰 ２３１ ０ 东北 ２０１６ １１４􀆰 ６４７ ７ ３２􀆰 ９７１ ８ ４􀆰 ６７４ ７ 西北

总体上看， 中国人力资本重心的空间变迁经历了

１９８５—１９９２ 年的循环往复阶段、 １９９２—２０１０ 年的东

南迁移阶段和 ２０１０—２０１６ 年的向西迁移阶段。 人力

资本是人口素质和劳动力质量的体现， 人力资本重心

的空间变迁反映了人口和劳动力要素的空间流动趋

向。 中国在 １９７８ 年开始实施改革开放， 在进行改革
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试点和思想准备后， 于 １９８４ 年 １０ 月发布 《中共中央

关于经济体制改革的决定》， 改革全面展开。 在

１９８５—１９９２ 年这段改革时期， 中国改革的重点从农

村转移到城市， 从经济领域扩展到政治、 社会等其他

领域， 改革呈现了深化和反复的特点， 甚至出现了局

部的挫折和混乱， 以至于 １９８８ 年 ９ 月中央做出 《关
于治理经济环境、 整顿经济秩序、 全面深化改革的决

议》。 与之对应， 这段时期， 中国人力资本重心呈现

了先向东北移动， 后向西南移动， 最后几乎回到原点

的循环演进态势。 １９９２ 年 “南巡讲话” 后， 党的十

四大报告中明确提出建立社会主义市场经济体制的目

标。 １９９３ 年党的十四届三中全会通过了 《中共中央

关于建立社会主义市场经济体制若干问题的决定》，
市场经济体制开始全面建立。 在市场配置资源的情形

下， “孔雀东南飞”， 高素质劳动力开始加速往珠三

角、 长三角等东南地区流动， 所以中国人力资本重心

自 １９９２ 年以来呈现出往东南方向移动的明显特征。
２００８ 年国际金融海啸和汶川地震爆发后， 中央启动

四万亿投资计划， 其中相当大比例用于地震灾后重建

和西部基础设施投资， 加之这一时期的成渝经济区建

设吸引了不少资本和劳动力要素往西部聚集， 所以中

国人力资本重心自 ２０１０ 年以来呈现出一路西迁的显

著特征。
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图 ６　 中国人力资本重心的时空变迁

２􀆰 经济重心。
图 ７ 给出了 １９８５—２０１６ 年期间中国经济重心和

三次产业重心的时空变迁轨迹。 ３０ 多年来， 中国经

济重心的宏观格局较为稳定， 东西方向上集中在

１１４􀆰 ８７８ ４° ～ １１５􀆰 ３１５ ８° 之间； 南北方向上集中在

３２􀆰 ７９５ ３５° ～ ３３􀆰 ８７６ ８４°之间。 从 １９８５ 年到 ２０１６ 年，
中国经济重心总体上向西南方向移动了 １２７􀆰 ４ 公里

（向西移动 ４２􀆰 ６ 公里， 向南移动 １２０ 公里）， 同样从河

南省的周口市境内移动到驻马店市境内。 考察期内，
中国经济重心的演进总体上可以分为三个阶段： 第一

阶段是从 ２０ 世纪 ８０ 年代中期到 ２０ 世纪 ９０ 年代初， 中

国经济重心经历了先小幅向东南， 后往西南的迁移；
第二阶段是从 ２０ 世纪 ９０ 年代初期到 ９０ 年代中期， 中

国经济重心持续向东南方向移动， 此后直至 ２１ 世纪头

１０ 年， 经济重心基本都稳定在安徽省阜阳市临泉县境

内 （东经 １１５􀆰 ２°、 北纬 ３３􀆰 １°的位置附近）； 第三阶段

是从 ２１ 世纪第二个 １０ 年开始， 中国经济重心开始往

西南方向移动， 尤以向西方向的移动幅度较大。 到

２０１６ 年， 中国经济重心的大致位置为 （１１４􀆰 ８７８ ４°Ｅ，
３２􀆰 ７９５ ３５°Ｎ）， 位于河南省驻马店市境内。

１９８５—２０１６ 年期间， 第一产业重心集中分布在

东经 １１３􀆰 ５２６ ５° ～ １１４􀆰 ０６７ ４°、 北纬 ３２􀆰 ４５３ ４９° ～
３３􀆰 ３３８ ８８°的区域内， 经历了先总体向西， 然后向

东， 接着再曲折中北上， 最后往西南移动的变动轨

迹。 从 １９８５ 年到 ２０１６ 年， 第一产业重心总体上向西

移动了 ５１􀆰 ５ 公里， 向北只移动了 ９􀆰 ６ 公里， 重心位

置前后均在河南省驻马店市境内。 第二产业重心在

２０ 世纪 ８０ 年代中期到 ９０ 年代初期往西南方向移动；
在 ２０ 世纪 ９０ 年代初期到 ９０ 年代中期往南移动； 此

后 １０ 年一直停留在东经 １１５􀆰 ６５°、 北纬 ３３􀆰 ２５°的位

置附近 （安徽省阜阳市太和县境内）； 从 ２００８ 年开

始， 第二产业重心又开始往西南方向移动。 从 １９８５
年到 ２０１６ 年， 第二产业重心总体上向西南方向移动

了 ２６７ 公里 （向西移动 １４３􀆰 ６ 公里， 向南移动 ２２５ 公

里）， 从山东省菏泽市境内移动到河南省信阳市境

内。 第三产业重心在 ２０ 世纪 ８０ 年代中期到 ９０ 年代

初期， 总体向西南移动； 在 ２０ 世纪 ９０ 年代初期到

９０ 年代中期往东南移动； 从 ２０ 世纪 ９０ 年代中期到

２０ 世纪末往东移动， 此后 １０ 年的变动范围不大； 从

２０１０ 开始， 第三产业重心开始往西移动。 从 １９８５ 年

到 ２０１６ 年， 第三产业重心总体上向南移动了 １００ 公

里， 从河南省周口市境内移动到安徽省阜阳市境内。
（二） 人力资本重心与经济重心的耦合态势

１􀆰 空间重叠性。
从空间重叠性来看 （见图 ８）， 人力资本重心与

经济重心之间的距离在 １９８６ 年最大， 达到 ９１􀆰 ８ 公

里； １９９０ 年最小， 为 ２２􀆰 ２ 公里。 人力资本重心与经

济重心的距离在 １９８６—１９９０ 年期间减小， 在 １９９０—
２００５ 年期间总体上升， 在 ２００５—２０１６ 年期间总体下

降。 到 ２０１６ 年， 人力资本重心与经济重心之间的距
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离为 ３２􀆰 ２ 公里， 两者都位于河南省驻马店市境内。
从人力资本与固定资本的对比来看， 人力资本重心与

经济重心的距离要小于固定资本重心与经济重心的距

离。 近 １０ 年来， 人力资本重心与经济重心之间的距

离越来越小， 而固定资本重心与经济重心之间的距离

越来越大， 两者之间的差距呈现出加速扩大趋势。 这

表明， 人力资本对经济增长的推动作用越来越大， 中

国经济增长的质量越来越高。
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图 ７　 １９８５—２０１６ 年中国经济和三次产业重心的时空变迁
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图 ８　 人力资本重心、 固定资本重心与经济重心的空间重叠性

图 ９ 是人力资本重心与三次产业重心的空间重叠

性的演化趋势图。 从图中可以看到， 人力资本重心与

三次产业重心的空间距离都呈现出波浪式演进的趋

势。 总体上， 人力资本重心与第一产业重心之间的空

间距离在 ２０ 世纪 ８０ 年代中后期上升， ９０ 年代初期

下降， ９０ 年代中期后上升至今； 人力资本重心与第

二产业重心之间的空间距离从 １９８５ 年开始， 持续下

降至 ２００８ 年的最低点， ２０１０ 年之后快速上升至今；
人力资本重心与第三产业重心之间的空间距离在 ２０
世纪 ８０ 年代中后期呈下降趋势， 在 ２０ 世纪 ９０ 年代

初期短暂上升后自 １９９３ 年开始持续下降至 ２００５ 年，
之后开始平缓上升至今。

从三次产业的对比来看， 人力资本重心与第二产

业之间的空间距离变化幅度最大， 其次为第三产业，
第一产业的变化幅度则最为平缓。 人力资本重心与三

次产业重心之间的相对距离大小在不同时期呈现出交

替变换特征。 总体上， 三者之间的大小排序在 ２０ 世

纪 ８０ 年代为 “二、 三、 一”， ９０ 年代初期到 ２００５ 年

为 “ 三、 二、 一 ”， ２００５—２０１４ 年 为 “ 一、 三、
二”， ２０１５ 年为 “一、 二、 三”， ２０１６ 年为 “二、
一、 三”。 这种变化是三次产业相对劳动力人数和劳

动力质量变化的反映。 从最近的趋势来看， 未来更多

的人力资本将会聚集在第三产业中。
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图 ９　 人力资本重心与三次产业重心的空间重叠性

２􀆰 变动一致性。
从动态角度看， 人力资本重心与经济重心的变动

方向呈现出不断变化的起伏演进特征， 且波动的幅度

比较大 （见图 １０）。 在 １９８７—１９８８ 年期间， 两者的

变动一致性指数最低， 达到－０􀆰 ９９８， 几乎完全反向

变动； 在 １９９０—１９９１ 年期间， 两者的变动一致性指

数最高， 达到 ０􀆰 ９９７， 几乎完全同向变动。 考察期

内， 人力资本重心和经济重心的变动一致性指数的正

负几乎各占一半， 即两者同向变动的年份和反向变动

的年份各占一半。 在 ２００３—２００７ 年间， 人力资本重

心和经济重心的变动一致性指数为负， 但 ２００８ 年以

来， 该指数基本为正值， 只有在 ２０１０ 年和 ２０１５ 年为

负值。 这表明， 近年来人力资本与经济增长的同步性

在提高。 从人力资本与固定资本的对比来看， 固定资

本重心与经济重心的变动一致性指数同样呈现出相似

的起伏波动特征， 但是该波动要滞后于人力资本重心

与经济重心变动一致性指数的波动。
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图 １０　 人力资本重心、 固定资本重心与经济重心的变动一致性

从图 １１ 可以看到， 人力资本重心与三次产业重

心的变动方向呈现出起伏波动特征。 总体波动幅度较

大， 但 ２１ 世纪以来波动幅度在减小。 考察期内， 人

力资本重心与第一产业重心的变动一致性指数在多数

年份为负值， 而人力资本重心与第二产业重心和第三

产业重心的变动一致性指数的正负年份比例几乎各占

一半。 人力资本重心与第一产业重心的变动方向在

２００６ 年以来的多数情况下是反向变动， 与第二产业

重心和第三产业重心的变动方向分别在 ２００８ 年以来

和 ２００４ 年以来的多数情况下是同向变动。
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图 １１　 人力资本重心与三次产业重心的变动一致性

五、 结论与建议

本文采用 《中国人力资本报告 ２０１８》 的相关数

据， 运用泰尔指数及其分解、 核密度分布、 重心测度

及其耦合模型等多种方法从多个角度对中国地区人力

资本不平等及其空间分布的动态演化进行了研究。 得

到如下研究结论： （１） 全国人力资本不平等的演进

呈现出每隔 １０ 年一个阶段的起伏波动特征， 当前处

在下降周期阶段， 其空间分布的极化趋势明显， 呈现

出高者愈高、 低者愈低的 “马太效应”。 （２） 东部地

区人力资本不平等程度高于中西部地区， 其演进趋势

与全国相同， 西部地区人力资本不平等一直呈上升趋

势， 中部地区总体较为平稳。 （３） ２１ 世纪以来， 全

国和中部地区的农村人力资本不平等一直高于城镇人

力资本不平等， 东部地区则是农村低于城镇， 西部地

区两者大体相当。 （４） 三大地带之间的人力资本不

平等对全国人力资本不平等的贡献在 ２０ 世纪 ８０ 年代

呈下降趋势， 自 １９９０ 年开始持续上升至 １９９７ 年达到

最高点， 之后一路下降至今， 近 １０ 年来三大地带组

间贡献已低于组内贡献。 （５） 从城镇人力资本不平

等的分解来看， 三大地带组内的贡献一直高于组间的

贡献， 但在考察期内， 组内贡献的份额一直不断下
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降； 农村人力资本不平等的分解结果与城镇人力资本

不平等的分解结果刚好相反。 （６） 中国人力资本重

心的空间变迁经历了 １９８５—１９９２ 年的循环往复阶段、
１９９２—２０１０ 年的东南迁移阶段和 ２０１０—２０１６ 年的向

西迁移阶段。 （７） 考察期内， 人力资本重心与经济

重心的距离一直小于固定资本重心与经济重心的距

离； 近 １０ 年来， 人力资本重心与经济重心之间的距

离越来越小， 而固定资本重心与经济重心之间的距离

越来越大， 两者之间的差距呈现出加速扩大趋势。
（８） 考察期内， 人力资本重心与经济重心的变动方

向呈现出不断变化的起伏演进特征， ２００８ 年以来两

者的变动方向基本同向。
根据上述研究结论， 本文提出如下政策建议：

（１） 要进一步破除人才跨地区流动的制度性障碍，

深化户籍、 人事、 社会保障等方面的制度性改革， 打

破人才流动的地域限制， 以市场来配置人才资源， 促

进地区人力资本的均衡发展。 （２） 要根据三大地带

和城乡人力资本不平等状况的现实差异， 采取差异化

的区域人力资本政策， 中央政府的公共教育投资要更

多地向西部和中部农村地区倾斜。 （３） 要针对人力

资本重心西移的新趋势， 结合中西部地区较低的土地

成本和能源成本， 在中西部地区布局一些有比较优势

的战略性新兴产业， 以此推动地区经济增长和区域均

衡发展。 （４） 要进一步转变经济发展方式， 实施创

新驱动， 加大科技投入和产业结构调整力度， 使中国

经济的增长动力从 “人口红利” 转变到 “人力资本

红利”。
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［１５］ Ｈｅｃｋｍａｎ Ｊ Ｊ， Ｈｕｍｐｈｒｉｅｓ Ｊ Ｅ， Ｖｅｒａｍｅｎｄｉ Ｇ􀆰 Ｒｅｔｕｒｎｓ ｔｏ Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ： Ｔｈｅ Ｃａｕｓａｌ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ ｏｎ Ｅａｒｎｉｎｇｓ， Ｈｅａｌｔｈ， ａｎｄ Ｓｍｏｋｉｎｇ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ

ｏｆ Ｐｏｌｉｔｉｃａｌ Ｅｃｏｎｏｍｙ， ２０１８， １２６ （Ｓ１）： Ｓ１９７－Ｓ２４６􀆰

［１６ ］ Ｌｏｃｈｎｅｒ Ｌ􀆰 Ｎｏｎ⁃Ｐｒｏｄｕｃｔｉｏｎ Ｂｅｎｅｆｉｔｓ ｏｆ Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ： Ｃｒｉｍｅ， Ｈｅａｌｔｈ， ａｎｄ Ｇｏｏｄ Ｃｉｔｉｚｅｎｓｈｉｐ ［ Ｍ］ ／ ／ Ｍａｃｈｉｎ Ｓ， Ｈａｎｕｓｈｅｋ Ｅ Ａ， Ｗｏｅｓｓｍａｎｎ

Ｌ􀆰 Ｈａｎｄｂｏｏｋ ｏｆ ｔｈｅ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ｏｆ Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ􀆰 Ａｍｓｔｅｒｄａｍ： Ｎｏｒｔｈ Ｈｏｌｌａｎｄ， ２０１１， ４： １８３－２８２􀆰

［１７］ Ｏｒｅｏｐｏｕｌｏｓ Ｐ， Ｓａｌｖａｎｅｓ Ｋ Ｇ􀆰 Ｐｒｉｃｅｌｅｓｓ： Ｔｈｅ Ｎｏｎｐｅｃｕｎｉａｒｙ Ｂｅｎｅｆｉｔｓ ｏｆ Ｓｃｈｏｏｌｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅｓ， ２０１１， ２５ （１）： １５９－１８４􀆰

［１８］ Ｃｌａｒｋ Ｄ， Ｒｏｙｅｒ Ｈ􀆰 Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ ｏｎ Ａｄｕｌｔ Ｍｏｒｔａｌｉｔｙ ａｎｄ Ｈｅａｌｔｈ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｂｒｉｔａｉｎ ［Ｊ］ Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， １０３

（６）： ２０８７－２１２０􀆰

［１９］ Ｂａｔａｂｙａｌ Ａ Ａ， Ｎｉｊｋａｍｐ Ｐ􀆰 Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｕｓｅ， Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ， Ｐａｔｅｎｔ Ｐｒｏｔｅｃｔｉｏｎ， ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ Ｍｕｌｔｉｐｌｅ Ｒｅｇｉｏｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ｏｆ Ｉｎｎｏｖａ⁃

ｔｉｏｎ ａｎｄ Ｎｅｗ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ， ２０１３， ２２ （２）： １１３－１２６􀆰

［２０］ Ｔｅｉｘｅｉｒａ Ａ Ｃ， Ｑｕｅｉｒｏｓ Ａ Ｓ􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ， Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ ａｎｄ Ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ Ｃｈａｎｇｅ： Ａ Ｄｙｎａｍｉｃ Ｐａｎｅｌ Ｄａｔａ Ａｎａｌｙｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｐｏｌｉｃｙ， ２０１６，

７２１
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４５ （８）： １６３６－１６４８􀆰

［２１］ Ｍｕｒｐｈｙ Ｋ Ｍ， Ｔｏｐｅｌ Ｒ Ｈ􀆰 Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ， Ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ， ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｌａｂｏｒ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１６， ３４ （２）： ９９－１２７􀆰

［２２］ Ａｃｅｍｏｇｌｕ Ｄ， Ｊｏｈｎｓｏｎ Ｓ， Ｒｏｂｉｎｓｏｎ Ｊ， Ｔｈａｉｃｈａｒｏｅｎ Ｙ􀆰 Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ Ｃａｕｓｅｓ， Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｓｙｍｐｔｏｍｓ： Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ， Ｃｒｉｓｅｓ ａｎｄ Ｇｒｏｗｔｈ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００３， ５０ （１）： ４９－１２３􀆰

［２３］ Ａｃｅｍｏｇｌｕ Ｄ， Ｊｏｈｎｓｏｎ Ｓ， Ｒｏｂｉｎｓｏｎ Ｊ􀆰 Ｔｈｅ Ｒｉｓｅ ｏｆ Ｅｕｒｏｐｅ： Ａｔｌａｎｔｉｃ Ｔｒａｄｅ， Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ Ｃｈａｎｇｅ， ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅ⁃

ｖｉｅｗ， ２００５， ９５ （３）： ５４６－５７９􀆰

［２４］ Ｍａｄｓｅｎ Ｊ Ｂ， Ｉｓｌａｍ Ｍ Ｒ， Ａｎｇ Ｊ Ｂ􀆰 Ｃａｔｃｈｉｎｇ Ｕｐ ｔｏ ｔｈｅ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ Ｆｒｏｎｔｉｅｒ： Ｔｈｅ Ｄｉｃｈｏｔｏｍｙ Ｂｅｔｗｅｅｎ Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｉｍｉｔａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｃａｎａｄｉａｎ Ｊｏｕｒｎａｌ

ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１０， ４３ （４）： １３８９－１４１１􀆰

［２５］ Ｄｉａｓ Ｊ􀆰 Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｄｅｍａｎｄ ｉｎ Ｂｒａｚｉｌ： Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ Ｃｏｓｔ， Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ， Ｅｘｐｏｒｔｓ ａｎｄ Ｉｍｐｏｒｔｓ ［Ｊ］􀆰 ２０１５， １６ （１）： ７６－９２􀆰

［２６］ 刘智勇， 李海峥， 胡永远， 李陈华 􀆰 人力资本结构高级化与经济增长———兼论东中西部地区差距的形成和缩小 ［ Ｊ］ 􀆰 经济研究， ２０１８

（３）： ５０－６３􀆰

［２７］ Ｆｏｌｌｏｎｉ Ｇ， Ｖｉｔｔａｄｉｎｉ Ｇ􀆰 Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｍｅａｓｕｒｅｍｅｎｔ： Ａ Ｓｕｒｖｅｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｓｕｒｖｅｙｓ， ２０１０ （２）： ２４８－２７９􀆰

［２８］ Ｊｏｎｅｓ Ｂ Ｆ􀆰 Ｔｈｅ Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｓｔｏｃｋ： Ａ Ｇｅｎｅｒａｌｉｚｅｄ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１４， １０４ （１１）： ３７５２－３７７７􀆰

［２９］ 李海峥， 梁赟玲， Ｂａｒｂａｒａ Ｆｒａｕｍｅｎｉ， 刘智强， 王小军 􀆰 中国人力资本测度与指数构建 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１０ （８）： ４２－５４􀆰

［３０］ 李海峥， 贾娜， 张晓蓓， Ｂａｒｂａｒａ Ｆｒａｕｍｅｎｉ􀆰 中国人力资本的区域分布及发展动态 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１３ （７）： ４９－６２􀆰

［３１］ Ｓｈａｈ Ｍ， Ｓｔｅｉｎｂｅｒｇ Ｂ Ｍ􀆰 Ｗｏｒｋｆａｒｅ ａｎｄ Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｉｎｄｉａ ［Ｒ］􀆰 ＮＢＥＲ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， ２０１５􀆰

［３２］ 王小鲁， 樊纲 􀆰 中国地区差距的变动趋势和影响因素 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２００４ （１）： ３３－４４􀆰

［３３］ 洪兴建 􀆰 中国地区差距、 极化与流动性 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１０ （１２）： ８２－９６􀆰

［３４］ 刘华军， 何礼伟， 杨赛 􀆰 中国人口老龄化的空间非均衡及分布动态演进： １９８９—２０１１ ［Ｊ］􀆰 人口研究， ２０１４ （２）： ７１－８２􀆰

［３５］ 吴连霞， 吴开亚 􀆰 中国人口老龄化时空演化特征的比较分析 ［Ｊ］􀆰 人口研究， ２０１８ （３）： ５１－６４􀆰

［３６］ 陈钊， 陆铭， 金煜 􀆰 中国人力资本和教育发展的区域差异： 对于面板数据的估算 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２００４ （１２）： ２５－３１．

［３７］ 匡远凤 􀆰 我国人力资本地区分布差异及其变化考探 ［Ｊ］􀆰 人口与经济， ２０１１ （６）： ４９－５６􀆰

［３８］ 黄杰 􀆰 中国人力资本的区域差异及其动态演进 ［Ｊ］􀆰 西北人口， ２０１８ （６）： ６９－７７􀆰
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［２６］ Ｍｉｃｈａｅｌｓ Ｇ， Ｎａｔｒａｊ Ａ， Ｖａｎ Ｒｅｅｎｅｎ Ｊ􀆰 Ｈａｓ ＩＣＴ Ｐｏｌａｒｉｚｅｄ Ｓｋｉｌｌ Ｄｅｍａｎｄ？ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ Ｆｒｏｍ Ｅｌｅｖｅｎ Ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ Ｏｖｅｒ Ｔｗｅｎｔｙ⁃Ｆｉｖｅ Ｙｅａｒｓ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ａｎｄ Ｓｔａｔｉｓｔｉｃｓ， ２０１４， ９６ （１）： ６０－７７􀆰

［２７］ Ｐｒｅｔｔｎｅｒ Ｋ， Ｓｔｒｕｌｉｋ Ｈ􀆰 Ｔｈｅ Ｌｏｓｔ Ｒａｃｅ Ａｇａｉｎｓｔ ｔｈｅ Ｍａｃｈｉｎｅ： Ａｕｔｏｍａｔｉｏｎ， Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ， ａｎｄ Ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ ｉｎ ａｎ Ｒ＆Ｄ⁃Ｂａｓｅｄ Ｇｒｏｗｔｈ Ｍｏｄｅｌ ［Ｊ］ 􀆰 Ｃｅｎｔｅｒ

ｆｏｒ Ｅｕｒｏｐｅａｎ， Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｄｉｓｃｕｓｓｉｏｎ Ｐａｐｅｒｓ， ２０１７： ３２９－３５０􀆰

［２８］ Ｓａｃｈｓ Ｊ Ｄ， Ｋｏｔｌｉｋｏｆｆ Ｌ Ｊ􀆰 Ｓｍａｒｔ Ｍａｃｈｉｎｅｓ ａｎｄ Ｌｏｎｇ⁃ｔｅｒｍ Ｍｉｓｅｒｙ ［Ｒ］􀆰 ＮＢＥＲ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ １８６２９， ２０１２􀆰

［２９］ Ａｃｅｍｏｇｌｕ Ｄ， Ｒｅｓｔｒｅｐｏ Ｐ􀆰 Ｌｏｗ⁃Ｓｋｉｌｌ ａｎｄ Ｈｉｇｈ⁃Ｓｋｉｌｌ Ａｕｔｏｍａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｓｏｃｉａｌ Ｓｃｉｅｎｃｅ Ｅｌｅｃｔｒｏｎｉｃ Ｐｕｂｌｉｓｈｉｎｇ， ２０１８， １２ （２）： ２０４－２３２􀆰

［３０］ Ｃｏｎｅｓａ Ｊ Ｃ， Ｋｉｔａｏ Ｓ， Ｋｒｕｅｇｅｒ Ｄ􀆰 Ｔａｘｉｎｇ Ｃａｐｉｔａｌ？ Ｎｏｔ ａ Ｂａｄ Ｉｄｅａ Ａｆｔｅｒ Ａｌｌ！ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００９， ９９ （１）： ２５－４８􀆰

［３１］ Ａｂｂｏｔｔ Ｒ， Ｂｏｇｅｎｓｃｈｎｅｉｄｅｒ Ｂ􀆰 Ｓｈｏｕｌｄ Ｒｏｂｏｔｓ Ｐａｙ Ｔａｘｅｓ？ Ｔａｘ Ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ ｔｈｅ Ａｇｅ ｏｆ Ａｕｔｏｍａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｓｏｃｉａｌ Ｓｃｉｅｎｃｅ Ｅｌｅｃｔｒｏｎｉｃ Ｐｕｂｌｉｓｈｉｎｇ， ２０１８， １２

（２）： １４５􀆰

［３２］ Ｇａｓｔｅｉｇｅｒ Ｅ， Ｐｒｅｔｔｎｅｒ Ｋ􀆰 Ａ Ｎｏｔｅ ｏｎ Ａｕｔｏｍａｔｉｏｎ， Ｓｔａｇｎａｔｉｏｎ， ａｎｄ ｔｈｅ Ｉｍｐｌｉｃａｔｉｏｎｓ ｏｆ ａ Ｒｏｂｏｔ Ｔａｘ ［Ｊ］􀆰 Ｄｉｓｃｕｓｓｉｏｎ Ｐａｐｅｒｓ， ２０１７􀆰

［３３］ Ｇｕｅｒｒｅｉｒｏ Ｊ， Ｒｅｂｅｌｏ Ｓ， Ｔｅｌｅｓ Ｐ􀆰 Ｓｈｏｕｌｄ Ｒｏｂｏｔｓ ｂｅ Ｔａｘｅｄ？ ［Ｒ］􀆰 ＮＢＥＲ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ ２３８０６， ２０１７􀆰

［３４］ Ａｈｍｅｄ Ｓ􀆰 Ｃｒｙｐｔｏｃｕｒｒｅｎｙ ＆ Ｒｏｂｏｔｓ： Ｈｏｗ ｔｏ Ｔａｘ ａｎｄ Ｐａｙ Ｔａｘ ｏｎ Ｔｈｅｍ ［Ｊ］􀆰 Ｓｏｕｔｈ Ｃａｒｏｌｉｎａ Ｌａｗ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１７， ６９ （１）： ６９７􀆰

［３５］ 曹静， 周亚林 􀆰 人工智能对经济的影响研究进展 ［Ｊ］􀆰 经济学动态， ２０１８ （１）： １０３－１１５􀆰

［３６］ 孙早， 侯玉琳 􀆰 工业智能化如何重塑劳动力就业结构 ［Ｊ］􀆰 中国工业经济， ２０１９ （５）： ６１－７９􀆰

［３７］ Ｄｉａｍｏｎｄ Ｐ Ａ􀆰 Ｎａｔｉｏｎａｌ Ｄｅｂｔ ｉｎ ａ Ｎｅｏｃｌａｓｓｉｃａｌ Ｇｒｏｗｔｈ Ｍｏｄｅｌ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９６５， ５５ （５）： １１２６－１１５０􀆰

［３８］ Ａｃｅｍｏｇｌｕ Ｄ􀆰 Ｌａｂｏｒ⁃ａｎｄ Ｃａｐｉｔａｌ⁃Ａｕｇｍｅｎｔｉｎｇ Ｔｅｃｈｎｉｃａｌ Ｃｈａｎｇｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ ｔｈｅ Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ａｓｓｏｃｉａｔｉｏｎ， ２００３， １ （１）： １－３７􀆰

（责任编辑： 李　 晟　 张安平）

８２１


