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［摘　 要］ 党的二十大报告明确指出要 “深入实施区域协调发展战略， 完善财政转移支付体系，
守住不发生系统性风险底线”。 ２００８ 年金融危机后， 地方政府债务规模快速扩张， 这成为推动地方建
设发展的重要力量， 然而 “举债发展” 能否促进经济长期健康发展与社会福利水平提升存在着较大
争议。 特别是人口流出地区的债务扩张究竟是发挥后发优势实现跨越发展的另辟蹊径， 还是不顾自身
比较优势和发展基础的竭泽而渔？ 笔者基于空间政治经济学的分析框架， 从生产、 消费、 成本三个维
度将人口流动、 地方政府债务扩张、 区域经济发展纳入统一分析框架， 探讨人口流动视域下地方政府
债务扩张与经济发展的运行逻辑、 传导机制。 再将新口径的城投债基础数据库与手工整理核对的人口
流动数据、 城市宏观数据相匹配， 建立面板数据模型对人口流动、 地方政府债务扩张与区域经济发展
的影响关系展开实证检验。 研究发现： 第一， 人口流出地的地方政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 增长起到
显著负向作用， 随着人口流出规模的扩大这一抑制作用不断增强。 第二， 人口流入地的地方政府债务
扩张对 ＧＤＰ 增长起到显著正向作用， 随着人口流入规模的扩大这一推动作用不断增强。 第三， 由东
中部地区调任至西部地区的官员会进一步扩大人口流出地的地方政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 增长的抑
制作用。
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一、 引言

２００８ 年金融危机后， 地方政府债务规模快速扩

张， 这成为推动地方建设发展的重要力量， 然而

“举债发展” 能否促进经济长期健康发展与社会福利

水平提升存在着较大争议。 特别是人口流出地区的债

务扩张究竟是发挥后发优势实现跨越发展的另辟蹊

径， 还是不顾自身比较优势和发展基础的竭泽而渔？
人口流动、 地方政府债务扩张对区域经济发展的影响

已成为稳妥化解地方政府隐性债务与促进区域协调发

展亟待研究及回答的重要命题。
在党的二十大报告中， 习近平总书记特别强调：

“深入实施区域协调发展战略， 推进以人为核心的新

型城镇化， 完善财政转移支付体系， 守住不发生系统

性风险底线。”① 在 《党的二十大报告辅导读本》
中， 财政部部长刘昆、 发改委副主任胡祖才就 “增
强财政可持续能力” “区域协调发展战略” 等重大问

题进行了详细解释， 指出要 “防范化解政府债务风

险， 逐步实现地方政府债务按统一规则合并监管”，
“深入实施区域协调发展战略， 在发展中促进相对平

衡”②。 中国式现代化是人口规模巨大的现代化， 是

全体人民共同富裕的现代化， 如何发挥各地区比较优

势， 让人口流出地在现代化进程中不掉队、 赶上来，
成为实施区域协调发展战略的关键。 研判人口流出地

的举债发展模式与区域经济发展间的关系， 对于逐步

缩小区域发展差距、 解决发展不平衡不充分问题具有

深远意义。
在理论上， 债务扩张与经济发展间一直存在

“促进论” 与 “促退论” 之争。 “促进论” 以凯恩斯

主义为代表， 认为债务能够通过资本积累、 增加投资

的方式实现拉动经济增长。 “促退论” 以新古典经济

学为代表， 认为政府债务在短期内可能促进经济发

展， 但是大量政府债务的积累， 将导致长期利率提

高、 未来税收发生扭曲、 通货膨胀压力增大 （徐长

生等， ２０１６［１］）， 最终挤出经济活动中的私人投资，
不利于经济的长期增长。

在人口流向上， 改革开放后我国出现了大规模的

人口流动， 根据 ２０２０ 年第七次人口普查数据， 中国

城镇化率从 １９９９ 年的 ３０􀆰 ８９％迅速提升至 ６３􀆰 ８９％，
其中流动人口规模达到 ３􀆰 ７６ 亿③。 人口流动反映出

中国区域空间结构的深刻变化， 中心城市和城市群正

在成为承载发展要素的主要空间形式。 对于人口流入

地而言， 可以充分享受人口集聚带来的规模经济和财

政增收， 通过债务扩张有效实现了资本增密、 消费增

加、 产业及配套基础设施升级， 促进其经济发展。 而

人口流出地则面临经济增速放缓与土地财政萎缩造成

财政收入下降， 债务扩张难以实现投资回报， 同时融

资成本增加进一步恶化了债务风险， 导致不利于经济

的可持续发展。 继而使得地方政府债务扩张对经济发

展的 “促进论” 与 “促退论” 可能与区位特征、 发

展条件有着显著关联。
那么对于人口流出地其政府举债发展究竟是能够

有效促进区域经济发展的另辟蹊径， 还是脱离比较优

势和发展基础劣化区域经济发展的竭泽而渔？ 为回答

这一问题， 研究基于空间政治经济学的分析框架， 着

重探讨人口流动视域下 “举债发展” 的区域异质性，
分析人口流出地的地方政府债务扩张对经济发展的影

响。 研究对于补充完善人口流动对区域发展的影响机

制、 阐明地方政府债务与经济发展的运行逻辑具有一

定的理论与现实价值。

二、 文献综述

围绕政府债务与经济增长， 学界主要形成了正向

推动、 负向抑制、 非线性作用和无影响等四种不同观

点。 其中， 正向影响主要以凯恩斯主义的 “促进论”
为代表， 认为政府债务可以通过资本累积和生产力提

高促进经济增长。 亦有国内学者通过实证分析验证了

地方政府债务能够促进经济增长 （缪小林和伏润民，
２０１４［２］； 胡奕明和顾祎雯， ２０１６［３］； 刁伟涛， ２０１７［４］ ）。
以新古典经济学为代表的 “促退论” 则认为地方政

府债务抑制经济增长 （Ｐｅｇｋａｓ， ２０１８［５］； Ｅｈｉｋｉｏｙａ 和

Ｏｍａｎｋｈａｎｌｅｎ， ２０２１［６］ ）。 政府债务对于短期经济增

长可能出现暂时性的正效应或者负效应 （Ａｂｕｂａｋａｒ
和 Ｍａｍｍａｎ， ２０２１［７］； Ｍｏｈａｎｔｙ， ２０２０［８］ ）， 但对于长

４

①

②

③

《高举中国特色社会主义伟大旗帜为全面建设社会主义现代化国家而团结奋斗———在中国共产党第二十次全国代表大会上的报告》 （２０２２ 年

１０ 月 １６ 日发布）。
《党的二十大报告辅导读本》， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 １２３７１􀆰 ｃｎ ／ ２０２２ ／ １２ ／ １２ ／ ＡＲＴＩ１６７０８０４６５５７５８３１６􀆰 ｓｈｔｍｌ； ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 １２３７１􀆰 ｃｎ ／ ２０２２ ／ １１ ／ ０９ ／ ＡＲ⁃
ＴＩ１６６７９５７２２０３３８５３６． ｓｈｔｍｌ。
数据来源： 国家统计局 《第七次全国人口普查公报 ［１］ （第七号） ———城乡人口和流动人口情况》。
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期经济增长则存在负效应 （Ｒａｎｔ 等， ２０２１［９］； Ｙｏｏｎｇ
等， ２０２０［１０］）， 并且永久性的负效应大于暂时性的正

效应 （龚强等， ２０１１［１１］； Ｃｈｅｃｈｅｒｉｔａ⁃Ｗｅｓｔｐｈａｌ 和 Ｒｏｔｈｅｒ，
２０１２［１２］； 吕健， ２０１５［１３］ ）。 还有部分学者认为政府

债务与经济增长是先促进后抑制的倒 Ｕ 型关系 （韩
健和程宇丹， ２０１８［１４］；． Ｋａｍｉｇｕｃｈｉ 和 Ｔａｍａｉ， ２０１９［１５］；
曹光远和张曾莲， ２０２０［１６］； 毛文峰和陆军， ２０１９［１７］ ），
或仅在政府不受债务约束时， 两者之间才是倒 Ｕ 型

关系 （陈诗一和汪莉， ２０１６［１８］）。 除此之外， 还有学

者对金砖国家的内债和外债进行研究， 发现债务和经

济增长之间并不存在因果关系 （Ａｚａｒｎｅｒｔ， ２０１８［１９］）。
在人口流动与政府债务可持续问题上， 根据人口

流动方向的不同， 学者们分别展开了具备针对性的分

析。 在人口流入地方面， 常晨和陆铭 （２０１７） ［２０］的研

究认为人口流入地由于其规模经济效应， 使得政府债

务风险较低， 能够实现经济的可持续发展。 但卢洪友

和朱耘婵 （２０２０） ［２１］对政府财政压力与债务扩张的研

究发现由于人口流入导致的刚性公共支出增多是人口

流入地债务规模扩张的重要原因。
在人口流出地方面， 杨利雄和权一章 （２０２０） ［２２］

以人口流动规模作为门槛变量对政府债务规模展开分

析， 发现城投债对人口流入地的促进作用比人口流出

的城市高出 ４５％， 在人口流出的一般地级市发行债

务对城市发展没有显著促进作用， 且易引发债务违约

风险与房地产高库存现象， 加大人口流出地的债务风

险。 学者进一步从人力资本流出 （Ｅｈｉｋｉｏｙａ 和 Ｏｍａｎ⁃
ｋｈａｎｌｅｎ， ２０２１［６］； 常晨和陆铭， ２０１７［２０］； Ｈａｌｅｂｉ 和

Ｍｏ ｅｖｉ ， ２０２０［２３］ ）、 消费与税收下降 （甘行琼等，
２０１５［２４］）、 产业升级与全要素生产率提升乏力 （刘煜

辉和沈可挺， ２０１１［２５］）、 引资能力下降 （Ｐａｔｔｉｌｌｏ 和 Ｒｉｃｃｉ，
２０１１［２６］） 等方面对人口流出地政府债务不可持续的原

因给出解释 （Ｊｉ 等， ２０１０［２７］）。 但也有学者提出由于

人口流出可以促进人口流出地形成完全竞争的劳动力

市场与要素价格均等化， 促进人口流出地的经济快速

发展 （陆铭， ２００２［２８］ ）、 提高资源单位占比 （王增文，
２０１４［２９］）， 并且缓解地区间收入差距 （贾小玫等，
２０１３［３０］）。 进而使得地方政府的举债的经济效益在人

口流出地的边际效应比发达地区更高 （胡奕明和顾

祎雯， ２０１６［３］）， 其对投资的带动作用在一般地级市

与欠发达地区更强 （侯伟凤和田新民， ２０２１［３１］）。
基于上述分析可以看到， 目前学者针对地方政府

债务问题已经展开了丰富的研究， 但在理论与实证层

面相关研究结论都存在着争议， 特别是考虑人口流动

方向异质性后， 地方政府债务扩张究竟能否推动经济

发展问题， 尚未形成系统严谨的理论与实证分析。
有鉴于此， 研究基于空间政治经济学的分析框

架， 从生产、 消费、 成本三个维度将人口流动、 地

方政府债务扩张、 区域经济发展纳入统一分析框

架， 探讨人口流动视域下地方政府债务扩张与经济

发展的运行逻辑、 传导机制。 再将新口径的城投债

基础数据库与手工整理核对的人口流动数据、 城市

宏观数据相匹配， 建立面板数据模型对人口流动、
地方政府债务扩张与区域经济发展的影响关系展开

实证检验。
相较以往研究， 本文边际贡献主要体现在： 第

一， 在研究问题上， 以人口流动视域探讨 “举债发

展” 的区域异质性问题， 分析人口流出地的地方政

府债务扩张对经济发展的影响， 研究进一步丰富拓展

了空间政治经济学、 人口流动与地方债务问题的研究

视角及内涵。 第二， 在理论上， 研究基于空间政治经

济学的分析框架， 分析人口流动对区域发展的影响机

制、 地方政府债务与经济发展的运行逻辑。 论证逻辑

是： 人口流动减少 （增加） →地区经济活动减少

（增加） →生产方： 投资回报降低 （提高）， 消费方：
内需减少 （增加）， 成本上： 融资成本增加 （降

低） →债务扩张→阻碍 （推动） 经济发展。 第三，
在实证上， 研究通过手工整理核对人口流动数据、 地

方官员的信息数据， 并与基于融资平台公司新名单的

城投债数据库匹配展开实证估计， 提升模型与数据分

析质量。

三、 理论分析与研究假设

（一） 人口流动与地方政府债务规模分析

２００８ 年金融危机后地方政府债务急剧扩张 （常
晨和陆铭， ２０１７［２０］）， 其中欠发达地区的债务率显著

高于发达地区， 而我国人口流动方向也呈现出不断向

着大城市和城市群集聚的趋势 （习近平， ２０１９［３２］ ）。
针对人口流出地政府举债发展的内生原因， 研究由政

府财政支出端与收入端两个维度分析人口流动与地方

政府债务规模间的关系。
由政府财政支出端分析， 政府财政支出主要包含

三个方面： 公共服务支出、 社会保障支出和经济建设

支出。 由于地方政府一般按照户籍制度规划公共服务

支出， 导致公共服务支出呈现明显的刚性 （甘行琼

５
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等， ２０１５［２４］）， 也就使得人口流出地的政府公共服务

支出难以随着常住人口减少而下降。 同时， 由于人口

流出地主要呈现出劳动力外流的特征， 使得其社会抚

养比较高， 社会老龄化现象严重， 导致社保基金支付

压力相较人口流入地更大， 也进一步推动了其举债动

机。 不仅如此， 在财政分权与官员绩效考核的制度背

景下， 经济增长成为地方官员晋升的重要参考指标，
也就使得地方官员倾向于扩大经济建设支出， 进行基

础设施、 新城及开发区的投资建设 （常晨和陆铭，
２０１７［２０］）， 因此人口流出地在经济建设方面也存在着

潜在的举债发展的需求。
由政府财政收入端分析， 政府财政收入主要包含

三个方面： 税收与社保收入、 土地财政收入和中央政

府转移支出。 在税收与社保收入上， 一方面， 人口流

出导致地区生产和消费动力下降， 以及劳动力外流对

社保收入的冲击， 使得地方政府税收与社保收入难以

扩大； 另一方面， 面对人口流出困境， 地方政府为促

进产业集聚、 吸引劳动力就业更倾向于实行税收优惠

政策， 但税收优惠政策主要吸引对生产要素价格相对

敏感的低端产业， 不仅会进一步强化其低端产业刚

性， 更易产生 “政策租” 现象 （钱学锋等， ２０１２［３３］ ），
形成虚假产业集聚， 不利于经济长期增长以增加税收

收入。
在土地财政收入上， 土地财政收入是我国地方政

府实行融资引资的重要政策工具， 固然目前人口流出

地在建设用地指标分配上具备优势 （陆铭等， ２０１５［３４］），
但人口流出地政府为了融资引资， 倾向于低价出让工

业用地以获得持续税收收入和高价出让商住用地获取

一次性低成本融资 （毛文峰和陆军， ２０１９［１７］）。 一方

面， 以协议低价出让的粗放型出让方式导致大量产业

园区因没有企业入驻而闲置， 大量低密度、 远离主城

区的新城建设 （常晨和陆铭， ２０１７［２０］）， 稀释了集聚效

应， 使人口流出地政府税收机制难以获得保障， 长期

经济发展受阻， 降低其长期还债能力。 另一方面， 通

过商住用地价格上涨的增值预期来进行抵押和收入担

保， 撬动的融资金额远大于土地现有价值， 产生了过

度举债风险 （毛文峰和陆军， ２０１９［１７］）。
在中央政府转移支付上， 一方面， 由于我国软预

算约束和不允许地方政府破产的政治体制， 地方政府

将预期上级政府会对其进行转移支付， 对其债务承担

无限责任， 因此其纷纷通过投融资平台进行举债， 形

成地方政府借债的 “道德风险” 机制 （常晨和陆铭，

２０１７［２０］）。 因此， 中央为了遏制地方 “道德风险”，
会在专项转移支付上要求地方政府为专项转移支付进

行配套， 但是中西部等人口流出地又没有足够的配套

能力， 这会进一步加强其举债动机 （常晨和陆铭，
２０１９［２０］）。 另一方面， 基于我国目前转移支付主要是

对省的转移支付资金划拨机制， 人口流入地获取省级

专项转移支付的能力要明显强于流出地 （刘大帅和

甘行琼， ２０１３［３５］）， 这进一步加强了人口流出地的举

债动机。
通过由政府财政支出端与收入端对人口流动与地

方政府债务规模的分析， 可以看到人口流出地在政府

财政支出端保持着较强的刚性支付需求， 而在政府财

政收入端面临压力较大， 其主要优势在于较为充沛的

建设用地指标分配， 也就导致人口流出地不仅主观上

存在着地方政府债务扩张的内生动力， 客观上也具备

通过土地抵押、 出让等方式实现举债融资的可能

（余靖雯等， ２０１９［３６］ ）。 因此， 也就使得人口流出地

相较人口流入地， 其地方政府债务率与债务风险

更高。
（二） 人口流动视域下地方政府债务扩张对经济

发展的影响分析

在我国由于财政分权与 ＧＤＰ 导向的政绩评价体

系， 地方政府倾向于过度举债， 尤其是占经济体量较

小的人口流出地却借了更多的债 （陆铭， ２０１５［３７］ ）。
那么人口流出地能否复制发达地区的经验， 通过地方

政府债务扩张促进区域经济发展呢？
在上述分析的基础上， 研究基于空间政治经济学

的分析框架， 对人口流动、 地方政府债务扩张对区域

经济发展的影响展开分析， 着重探讨对于人口流出地

而言其地方政府债务扩张对经济发展的作用机制及原

因， 具体理论框架如图 １ 所示。
根据图 １ 的理论框架， 随着人口流动的变化， 对

于人口流出地而言， 劳动力外流、 社会抚养比升高与

老龄化问题使得其地区经济活动减少， 城市呈现收缩

的特征 （龙瀛和吴康， ２０１６［３８］ ）。 研究进一步由生

产、 消费、 成本三个维度探讨人口流动视域下地方政

府债务扩张与经济发展的运行逻辑、 传导机制。
从生产维度分析， 由于人口流出地城市收缩， 经

济下行导致投资回报率降低 （孙平军和王柯文，
２０２１［３９］）。 而地方政府债务资金大部分投向了市政建

设、 土地收储、 保障性住房、 交通运输等基础设施建

设领域 （徐军伟等， ２０２０［４０］）。 对于人口流入地而言，
６
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图 １　 人口流动视域下地方政府债务扩张对经济发展影响的理论框架

一方面， 人口长期流入形成规模经济效应， 城市通过

人口集聚形成的分享、 匹配、 学习效应促进经济增长

（陆铭等， ２０１９［４１］ ）。 另一方面， 地方政府债务扩张

得到有效利用， 实现产业集群与升级、 基础设施建

设、 城市环境改善， 推动人口流入地形成政府举债与

经济发展间的正向循环。 对于人口流出地而言， 一方

面， 由于具备充沛的建设用地指标分配， 使得其举

债建设的新城、 开发区面积大、 人口密度低、 选址

远离老城。 但持续的人口流出导致人口流出地的新

城、 开发区缺乏可支撑的产业和人口 （常晨和陆

铭， ２０１７［２０］）， 地方政府债务扩张其投资回报率持续

偏低， 无法实现人口与产业协同集聚带来的规模收

益。 另一方面， 人口流出地政府债务扩张投资的相关

产业往往偏离地区比较优势， 例如投资的劳动力密集

型产业相较于东南亚等国家缺乏劳动力成本优势， 吸

引的高污染、 高耗能企业增加环境污染成本 （陆铭

等， ２０１９［４２］）， 威胁经济持续健康发展。
从消费维度分析， 人口流动方向直接影响着地区

的消费需求， 进而决定了政府举债对经济发展的作

用。 对于人口流入地而言， 人口流入地政府举债形成

对经济建设与民生改善的作用。 一方面， 进一步形成

规模集聚效应， 人口流入特别是劳动力的持续增加使

得其消费主体的数量增多， 并对地区消费结构产生影

响 （茅锐和徐建炜， ２０１４［４３］）， 进而实现产业的转型

升级。 另一方面， 由于人口流入形成的内需增加， 使

得人口流入地政府债务、 税收与私人消费间在推动经

济发展的互补效应。 对于人口流出地而言， 一方面，
政府债务扩张容易对消费产生 “净收入效应” （杨子

晖， ２０１１［４４］）， 政府债务导致私人投资减少， 使得居

民消费数量、 居民收入的双重下降引起消费水平下

降， 从而无法通过消费升级拉动地区产业结构升级。
另一方面， 人口流出地吸引的多为高污染、 高耗能的

产业， 重工业污染通过大气、 水源等媒介 “强迫”
各地居民接受污染的危害， 造成污染消费质量上升和

污染治理技术难度增大， 从而挤压居民正常的消费空

间， 降低居民福利， 导致政府债务扩张影响居民消费

结构的 “环境污染效应” （李晓春和董哲昱， ２０１７［４５］）。
再一方面， 人口流出地的债务率相较于人口流入地更

高， 债务违约风险更大， 更易借新还旧， 更易导致政

府债务对与私人消费之间对经济发展的作用由互补效

应变为替代效应 （杨子晖， ２０１１［４４］）。
从成本维度分析， 利率反映出地方政府债务的融

资成本， 根据凯恩斯乘数理论政府债务会扩大投资对

经济发展的影响 （张启迪， ２０１５［４６］）。 对于人口流入

地而言， 由于基础设施建设与土地价格的正反馈作

用， 能够通过土地的 “抵押品” 效应转化为地方债

务融资能力的增强 （郑思齐等， ２０１４［４７］）， 融资成本

低， 地方债务风险相对较小。 对于人口流出地而言，
则由于基础设施建设投资回报率低， 土地供给对经济

拉动作用小 （徐占东和王雪标， ２０１６［４８］）， 土地融资

成本上升， 从而进一步加剧其地方债务风险， 不利于

其经济长期稳定发展。 不仅如此， 由于地区间债务存

量和经济发展水平的差异会导致对民间投资的 “挤
出效应” 存在差异， 进而会导致资源配置的扭曲程

度产生差异 （柯淑强等， ２０１７［４９］ ）。 一方面， 人口

流出地债务率相较于人口流入地较高， 社会投资的

资本回报率较低， 其 “挤出效应” 明显。 政府以较

低成本从金融市场融资， 提高了民营企业融资的利

率成本， 挤出社会投资， 同时削弱了货币政策对于

实体经济的支持作用 （钟辉勇和陆铭， ２０１５［５０］ ）。
另一方面， 当作为主要偿债来源的土地出让收入不

足以偿还大量基建而进行土地融资所产生的债务

时， 政府借新还旧， 会过度动用流动性， 导致投资

规模和投资机会减少， 进一步扩大挤出效应。 再一

方面， 政府债务存量高会导致政府对银行等金融机

构过度依赖， 使商业银行的风险不断累积， 导致资

源错配以及资金使用效率低下等问题 （纪志宏等，
２０１４［５１］ ）。

７
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通过由生产、 消费、 成本三个维度对人口流动、
地方政府债务扩张与经济发展的运行逻辑、 传导机制

的分析， 可以看到人口流入地其债务扩张能够有效实

现对区域经济发展的促进作用， 而人口流出地的债务

扩张则对区域经济发展起到抑制作用， 会恶化居民福

利水平。 由此， 提出如下假设：
Ｈ１： 人口流入地的地方政府债务扩张对区域经

济发展起到推动作用。
Ｈ２： 人口流出地的地方政府债务扩张对区域经

济发展起到抑制作用。

四、 研究设计

（一） 模型设定

结合理论分析， 研究建立人口流动、 地方政府债

务扩张对区域经济发展的实证模型。

ＬｎＤｅｖｅｌｏｐｉ，ｔ ＝α０＋β１ｄｅｂｔｉ，ｔ＋βｉｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ＋ｙｅａｒｔ＋ｃｉｔｙｉ

＋ｕｉｔ，
ｆｌｏｗ ｉ，ｔ＞０

ｆｌｏｗ ｉ，ｔ＜０
æ

è
çç

ö

ø
÷÷ （１）

其中： Ｄｅｖｅｌｏｐ 为被解释变量， 表示区域经济发展，
用 ＧＤＰ、 人均 ＧＤＰ 来衡量。 ｄｅｂｔ 表示地方政府债务

扩张， ｆｌｏｗ 表示人口流动规模①， ｃｏｎｔｒｏｌ 为控制变量，
ｃｉｔｙｉ 表示个体固定效应， ｙｅａｒｔ 表示时间固定效应，
ｕｉｔ为随机项， ｉ 表示第 ｉ 个城市， ｔ 表示第 ｔ 个年份。

（二） 变量说明与数据来源

１􀆰 地方政府债务扩张数据。
城投债是对中国城市地方政府债务研究最为常用

及完整的数据来源口径， 当前学界对城投债数据多采

用基于 Ｗｉｎｄ 数据库、 银监会口径下融资平台公司进

行收集处理， 但这一处理方式存在着定义来源不清、
遗落重复计算等缺陷。 因此， 本文采用曹婧等

（２０１９） ［５２］基于新口径计算得到的地方政府债务扩张

基础数据。 该数据对全国所有融资平台名单进行了重

新梳理， 手工核对补齐 Ｗｉｎｄ 数据库中存在遗落的部

分地方融资平台与债券信息， 并对非真实的融资平台

债券进行了剔除， 相较已有的 Ｗｉｎｄ 数据库、 银保监

会口径研究， 其数据质量更为精确全面。 根据曹婧等

（２０１９） ［５２］的新口径地方债务基础数据， 研究解释变

量主要包含以下三个维度的估计： 发债概率 （ｄ＿ｄｅｂｔ）、
发债金额 （ｄｅｂｔ１）、 单笔平均发债金额 （ｄｅｂｔ２）②。

２􀆰 人口流动数据。
由于我国户籍制度的存在， 人口流动包括迁移人

口 （户籍变动） 和流动人口 （户籍未变动） （段成荣

和孙玉晶， ２００６［５３］）。 因此， 我国的人口流动形式有

人口迁移和流动人口两种， 本文所研究的人口流动即

为迁移人口和流动人口的总量。 衡量人口流动的指标

最常用的是常住人口与户籍人口的差值和比值， 在关

注人口流动数量方面常采用常住人口与户籍人口的差

值， 其一般应用于省域人口流动的相关研究。 在市域

人口流动的研究方面， 常用五普、 六普市县数据和

２００５ 年、 ２０１５ 年全国 １％人口抽样调查， 但其并非面

板数据。 本研究则为面板数据， 因此人口流动的计算

借鉴贾小玫 （２０１３） ［５４］、 杨晓军 （２０２０） ［５５］等对人口

流动的测算， 即人口流动＝净迁移人口 （各地市 ｔ 年
底总人口－各地市 ｔ－１ 年底总人口－各地市 ｔ 年的人口

自然增长量） ＋净流动人口 （各地市 ｔ 年底城区暂住

人口－各地市 ｔ－１ 年底城区暂住人口）。 在暂住人口

计算方面， 本文借鉴杨晓军 （２０１７） ［５６］的做法， 采用

各城区暂住人口数量作为流动人口的计算方式计算净

流动人口。
３􀆰 控制变量。
研究选择显著影响区域经济发展的非农产值

（Ｌｎｉｎｄｕｓｔｒｙ）、 建设用地面积 （Ｌｎｃｏｎｓｔｒｕｃｔｉｏｎ）、 社会

消费品零售额 （Ｌｎｒｅｔａｉｌ）、 土地出让规模 （Ｌｎｌａｎｄ）③、
财政自给率 （Ｌｎｆｉｎａｎｃｉａｌ）④ 作为控制变量。 研究对

除比例类数据、 虚拟变量数据的其余数据均进行了对

数化处理。
研究将新口径下的城投债基础数据库与手工整理

核对的人口流动数据、 城市宏观数据相匹配， 在基准

回归部分建立 ２００７—２０１５ 年中国 ２８１ 个地级及以上

城市的面板数据。 地方政府债务数据来自手工收集整

理与 Ｗｉｎｄ 数据库， 人口流动、 宏观变量数据来自

《中国城市统计年鉴》 《中国城市建设统计年鉴》 《中
国国土资源年鉴》 及各省域统计年鉴。 研究所使用

８

①
②

③
④

ｆｌｏｗ＞０ 表示人口流入， ｆｌｏｗ＜０ 表示人口流出。
根据曹婧等 （２０１９） ［］５２的处理方式， 发债概率为 ０～１ 变量， 若发行城投债则为 １， 不发行则为 ０， 发债金额、 单笔发债金额的处理方式为数

据加 １ 取对数。
土地出让规模采用土地出让收入 ／ ＧＤＰ 来衡量。
财政自给率采用地方财政收入 ／ 地方财政支出来衡量。
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的相关价格数据运用 《中国统计年鉴》 的 ＧＤＰ 指数

以 ２０００ 年为基期进行平减， 由于年鉴统计口径为省

域数据， 因此研究对各市的 ＧＤＰ 指数用其所在省份

数据进行换算。 表 １ 为描述性统计。

表 １ 变量的统计性描述

变量 最大值 最小值 均值 中位数 标准差 观测值

ＬｎＧＤＰ ９􀆰 ３７６ ２􀆰 ７３１ ５􀆰 ６７６ ５􀆰 ５４１ １􀆰 １２１ ２ ４８４

Ｌｎ 人均 ＧＤＰ ３􀆰 ４７０ －１􀆰 ２４７ １􀆰 １１３ １􀆰 １０７ ０􀆰 ７１７ ２ ４８４

ｄ＿ｄｅｂｔ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ４２１ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ４９４ ２ ４８４

ｄｅｂｔ１ ６􀆰 ６５６ ０􀆰 ０００ １􀆰 ２８６ ０􀆰 ０００ １􀆰 ６５７ ２ ４８４

ｄｅｂｔ２ ３􀆰 ５９９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ９２８ ０􀆰 ０００ １􀆰 １１７ ２ ４８４

ｆｌｏｗ ４１１􀆰 ８９ －２１１􀆰 ４３ ４􀆰 ２３４ ０􀆰 ８８０ ２０􀆰 ９６６ ２ ３３４

Ｌｎｉｎｄｕｓｔｒｙ ９􀆰 ３６３ ２􀆰 ３６６ ５􀆰 ６０３ ５􀆰 ４８２ １􀆰 １６１ ２ ４８４

Ｌｎｃｏｎｓｔｒｕｃｔｉｏｎ ６􀆰 １９３ １􀆰 ９３０ ４􀆰 ３０６ ４􀆰 ２０４ ０􀆰 ８２２ ２４８４

Ｌｎｒｅｔａｉｌ ８􀆰 ５５８ ０􀆰 ４９４ ４􀆰 ７１８ ４􀆰 ６０８ １􀆰 １９６ ２ ４８４

Ｌｎｌａｎｄ ０􀆰 ４２５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０４２ ０􀆰 ０３３ ０􀆰 ０３５ ２ ４５３

Ｌｎｆｉｎａｎｃｉａｌ １􀆰 ５４１ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ４８８ ０􀆰 ４５４ ０􀆰 ２３０ ２ ４７２

五、 实证分析

（一） 基本回归分析

①　 城投债的发行条件需要满足其政府债务率不超过 １００％或负债率不超过 ６０％， 部分地级市存在着受到约束条件而不能进行债务扩张的因素，
因此将这部分样本剔除。

　 　 基准回归模型部分， 由于城投债的发行存在着债

务率限制条件①， 本研究剔除在研究时间段内无地方

债务发行的 １７ 个城市样本。 首先以地方政府债务发

行概率作为主要解释变量展开估计分析， 具体结果见

表 ２。

表 ２ 发债概率回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０

ｄ＿ｄｅｂｔ
－０􀆰 ０２０∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ００５
（０􀆰 ００８）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００２）

０􀆰 ００２∗

（０􀆰 ００１）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ７４２ １ ６９４ ７４２ １ ６９４

Ｒ２ ０􀆰 ９０５ ０􀆰 ８６３ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别系数表示通过 １％、 ５％、 １０％的检验水平， 括

号内的数值为变量的标准误差值， 下同。

由表 ２ 的回归结果可以看到， 人口流出地债务发

行对人均 ＧＤＰ 起到显著负向作用， 与 ＧＤＰ 之间的关

系并不显著。 而人口流入地债务发行与人均 ＧＤＰ、
ＧＤＰ 之间均为不显著的关系。 这说明从地方政府债

务发行概率上来看， 地方政府发行债务这一行为主要

起到对人口流出地居民福利水平的恶化， 而对人口流

入地的经济发展具备一定的推动作用。 进一步将地方

政府债务发行规模作为主要解释变量展开估计分析，
具体结果见表 ３、 表 ４。

表 ３ 发债发行规模回归结果 １

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＞０

ｄｅｂｔ１
－０􀆰 ００９∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ００２

（０􀆰 ００４）

ｄｅｂｔ２
－０􀆰 ０１２∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ００７∗

（０􀆰 ００４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ６９５ ６９５ １ ６０７ １ ６０７

Ｒ２ ０􀆰 ９０３ ０􀆰 ９０３ ０􀆰 ８３９ ０􀆰 ８３９

９
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　 　 由表 ３ 的回归结果可以看到， 人口流出地的地方

政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 起到显著负向作用， 而人

口流入地其地方政府债务扩张与人均 ＧＤＰ 之间呈现

不显著关系。 这说明人口流出地的地方政府债务扩

张对区域居民福利起到显著恶化作用， 而对于人口

流入地而言则不存在这一效应。 通过对比表 ２、
表 ３的回归结果， 对于人口流入地而言， 其地方政

府债务扩张对人均 ＧＤＰ 的回归系数均无法通过 ５％
的显著性假设， 难以进行经济学含义的分析。 其回

归系数的不稳健， 可能的原因是两者不具备显著关

系导致的结果不稳定， 但从显著性这一角度分析，
都表明两者是不存在显著关系的， 研究结论具备一

定的稳健性。

表 ４ 发债发行规模回归结果 ２

变量
（１） （２） （３） （４）

ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＞０

ｄｅｂｔ１
０􀆰 ０００

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００２∗∗∗

（０􀆰 ００１）

ｄｅｂｔ２
０􀆰 ０００

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００１ １∗

（０􀆰 ０００ ６）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ６９５ ６９５ １ ６０７ １ ６０７

Ｒ２ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６

由表 ４ 的回归结果可以看到， 人口流出地的地方

政府债务扩张与 ＧＤＰ 呈现不显著关系， 人口流入地

其地方政府债务扩张则显著促进 ＧＤＰ 增长。 这说明

人口流出地的地方政府扩张与经济发展不存在显著关

系， 而人口流入地的地方政府债务扩张则能够显著推

动经济发展。 为确保研究的稳健性， 本文进一步由新

口径的城投债基础数据库中的以 ＨＩＳ 变换计算发债金

额展开估计， 结果保持稳健①。

①　 受篇幅限制， 以单笔平均发债金额展开的稳健性估计结果略， 感兴趣的读者可向作者索要。
②　 受篇幅限制， 以单笔平均发债金额、 ＨＩＳ 变换计算发债金额回归结果保持稳健， 估计结果略， 感兴趣的读者可向作者索要。

（二） 改变人口流动估计的稳健性检验

为确保研究的准确性， 我们进一步改变对人口流

动的识别方式， 分别以市辖区人口流动规模、 基于人

口普查的人口流动规模、 收缩城市识别对人口流出地

地方政府债务扩张与区域经济发展间的关系展开识

别。 其中市辖区人口流动规模的测算， 参考常晨和陆

铭 （２０１７） ［２０］的做法， 以市辖区人口规模对人口流动

进行识别。 由于市辖区的净迁移人口也能较好地反映

人口净流入的地区差异 （颜咏华和郭志仪， ２０１５［５７］ ），
因此本文采用 《中国城市统计年鉴》 中市辖区户籍

人口数据差分对人口流出地展开稳健性检验。 基于人

口普查的人口流动规模以第六次、 第七次人口普查数

据比较地级市层面人口流动情况得到。 在收缩城市识

别方面， 研究采用张学良等 （２０１６） ［５８］ 利用 “五普”
“六普” 数据识别出的收缩城市为依据展开稳健性检

验。 具体结果见表 ５～表 ７②。

表 ５ 基于市辖区净迁移人口的稳健性检验回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０

ｄｅｂｔ１
－０􀆰 ００７∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ００３

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ００１

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００１２∗∗

（０􀆰 ０００５）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ４６０ １ ８１８ ４６０ １ ８１８

Ｒ２ ０􀆰 ８４５ ０􀆰 ９９１ ０􀆰 ９９１ ０􀆰 ９９７

表 ６ 基于人口普查流动人口的稳健性检验回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０

ｄｅｂｔ１
－０􀆰 ００６∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ００３

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ０００ ３

（０􀆰 ０００ ８）
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（０􀆰 ０００ ４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 １ ０４６ １ ２５８ １ ０４６ １ ２５８

Ｒ２ ０􀆰 ８８１ ０􀆰 ８７４ ０􀆰 ９９４ ０􀆰 ９９８

０１
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表 ７ 基于收缩城市识别的稳健性检验回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ ＧＤＰ

人口流动方向 收缩城市 非收缩城市 收缩城市 非收缩城市

ｄｅｂｔ１
－０􀆰 ０１１∗∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ００５

（０􀆰 ０２５）
０􀆰 ０００ ６

（０􀆰 ００１ １）
０􀆰 ００１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０００ ５）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ４８９ １ ８２４ ４８９ １ ８２４

Ｒ２ ０􀆰 ８６２ ０􀆰 ８８５ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６

由表 ５～表 ７ 的回归结果可以看到， 改变人口流

动的识别方式后， 人口流出地的地方政府债务扩张对

人均 ＧＤＰ 依旧存在显著的负向作用， 同时人口流入

地的地方政府债务扩张对城市 ＧＤＰ 也保持正向推动

作用。 通过一系列改变人口流动识别方式的稳健性检

验说明研究结论具备较高的稳健性。
（三） 内生性检验

由于模型估计可能存在着的偏误及双向因果关系

等引发的内生性问题， 因此， 为解决可能存在的内生

性问题， 我们进一步采用工具变量法进行两阶段 ＧＭＭ
估计。 选用地方政府经济增长目标、 单笔平均发债金

额滞后 １ 期、 地方政府负债率滞后 １ 期①作为工具变

量。 已有研究发现经济增长目标是地方政府展开债务

融资的重要原因 （詹新宇和曾傅雯， ２０２１［５９］ ）， 并且

经济增长目标并不能够直接作用于区域的经济发展，
因此本研究选择使用地方政府经济增长目标作为债务

扩张的工具变量。 同时， 地方政府由于存在着借新还

旧的举债逻辑 （徐军伟等， ２０２０［４０］ ）， 使得滞后 １ 期

的单笔平均发债金额、 负债务与当期地方政府债务扩

张之间存在显著关联。 因此， 研究所选择的工具变量

从理论上具备可行性。 具体结果见表 ８。

表 ８ 内生性检验回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

人均 ＧＤＰ ＧＤＰ

人口流动方向 ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０ ｆｌｏｗ＜０ ｆｌｏｗ＞０

ｄｅｂｔ１
－０􀆰 ０１１∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ０００ ３

（０􀆰 ００３ ２）
０􀆰 ０００ ６

（０􀆰 ０００ ９）
０􀆰 ００１ ４∗∗

（０􀆰 ０００ ７）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

识别不足检验 Ｐ 值 ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

弱工具变量 Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ 值 １ ３６６􀆰 ２１６ １ ７２０􀆰 ９５２ １ ３６６􀆰 ２１６ １ ７２０􀆰 ９５２

过度识别检验 Ｐ 值 ０􀆰 ６３３ ０􀆰 ６８３ ０􀆰 ４８４ ０􀆰 １０３

观测值 ４５５ １ １７９ ４５５ １ １７９

Ｒ２ ０􀆰 ８９６ ０􀆰 ８５９ ０􀆰 ９９６ ０􀆰 ９９６

　 　 在对人口流动、 地方政府债务扩张与区域经济发

展的两阶段 ＧＭＭ 估计中， 人口流出地、 人口流入地

的地方政府债务扩张对区域经济发展的回归系数与基

本回归结果相符， 并且通过了识别不足、 弱工具变

量、 过度识别的检验要求， 说明研究结论具备较高的

科学性与可信性。

（四） 人口流动规模的效应分析

为考察人口流动异质性对地方政府债务扩张与区

域经济发展间的影响关系， 我们进一步建立人口流动

与地方政府债务扩张的交互项， 分别测算人口流出

地、 人口流入地的人口流动规模对地方政府债务扩张

与区域经济发展的边际影响， 具体结果见图 ２。

１１
① 地方政府负债率研究由债务规模 ／ ＧＤＰ 进行衡量。
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图 ２　 地方政府债务扩张对区域经济发展的边际效应 （调节变量： 人口流动规模）

　 　 由图 ２ 的回归结果可以看到， 对于人口流出地而

言， 随着人口流出规模的扩大， 地方政府债务扩张对

人均 ＧＤＰ 的抑制作用不断增强。 对于人口流入地而

言， 随着人口流入规模的扩大， 地方政府债务扩张对

ＧＤＰ 的促进作用也在不断增强。 通过边际效应分析，
进一步说明了人口流动的异质性会显著影响着地方政府

债务扩张对区域经济发展的作用， 人口流出地的地方政

府债务扩张将不利于区域的经济发展， 而人口流入地的

地方政府债务扩张则能够显著地促进区域经济发展。
（五） 进一步机制分析

改革开放后， 由于中国快速市场化、 工业化、 城

镇化发展， 农村人口大量向东部发展优势地区聚集，
客观上导致了中西部地区的人口流出与中国区域发展

的不平衡 （李洪涛和王丽丽， ２０２０［６０］）。 为促进中国

区域的协调发展， 在 ２０００ 年后中国地方官员的任职

逻辑开始由正向分配转为负向分配， 即通过将经济发

达地区的官员派遣至欠发达地区以促进其经济发展，
实现区域协调发展 （Ｗｕ 和 Ｃｈｅｎ， ２０１６［６１］ ）。 同时，
由于债务扩张作为地方政府突破预算软约束， 实现以

时间换空间的公共投资跨期配置的政策工具， 对于东

中部地区而言客观上形成了对经济发展的推动作用。
而中国欠发达地区与人口流出地之间存在高度的一致

性 （陆丰刚和陈寅平， ２０１９［６２］）， 也就使得经济发达

地区的官员基于负向分配逻辑， 会调任至人口流出地

任职， 进而导致了东中部地区调任至西部地区任职的

官员会将 “先进举债发展经验” 向西部地区扩散

（沈丽和范文晓， ２０２１［６３］）。
为进一步验证通过官员调任所形成的政策扩散对

人口流出地举债发展所产生的影响 （朱光喜和陈景

森， ２０１９［６４］）， 研究通过收集整理官员由东中部地区

调任至西部地区的经历①， 建立官员西进虚拟变量，
设置由东部西进的官员为 ３， 由中部西进的官员为 ２，
没有跨东中西部地区调任经历的官员为 １， 并进一步

对相应的西进级别进行分类②。 研究建立官员西进与

地方政府债务扩张交互项， 并对官员西进级别进行控

制， 形成人口流出地的官员西进对地方政府债务扩张

与区域经济发展的边际效应分析， 结果见图 ３。
由图 ３ 的回归结果可以看到， 对于人口流出地而

言， 由东中部地区调任至西部地区的官员会进一步扩

大地方政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 的抑制作用， 并且

越是从发达地区调任至西部地区， 其对地方政府债务

扩张与区域经济发展的边际效应越强。 这说明人口流

出地期望通过引进官员的方式复制发达地区的成功经

验， 会显著导致东中部地区官员将 “先进举债发展

经验” 向人口流出地扩散， 导致人口流出地脱离比

较优势与发展优势， 其地方政府债务扩张对区域经济

发展起到显著的抑制作用。
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图 ３　 地方政府债务扩张对区域经济

发展的边际效应 （调节变量： 官员西进）

２１

①
②

研究分别对市长与市委书记的工作经历展开收集整理并进行边际效应分析， 结果保持稳健。 图 ３ 为以市长数据信息样本展开的回归结果。
设置无调任经历为 １， 正科及以下西进为 ２， 副处西进为 ３， 正处西进为 ４， 副厅西进为 ５， 正厅西进为 ６， 副部西进为 ７ 的虚拟变量。
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六、 研究发现与讨论

（一） 研究发现

通过对人口流动、 地方政府债务扩张对区域经济

发展的理论与实证分析， 研究发现如下特征： 第一，
人口流出地的地方政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 增长起

到显著负向作用， 随着人口流出规模的扩大这一抑制

作用不断增强。 第二， 人口流入地的地方政府债务扩

张对 ＧＤＰ 增长起到显著正向作用， 随着人口流入规

模的扩大这一推动作用不断增强。 第三， 由东中部地

区调任至西部地区的官员会进一步扩大人口流出地的

地方政府债务扩张对人均 ＧＤＰ 增长的抑制作用。
（二） 讨论

本研究从文献分析、 理论分析与实证分析等方法

对人口流动、 地方政府债务扩张与区域经济发展间的

关系展开分析， 接下来针对上述研究发现展开进一步

的讨论。
第一， 举债发展对于人口流出地而言， 是不顾自

身比较优势和发展基础的竭泽而渔， 并不是实现跨越

发展的另辟蹊径。 研究从理论与实证两个维度分析论

证了人口流出地的地方政府债务扩张对区域经济发展

起到抑制作用， 不利于人均 ＧＤＰ 的增长。 虽然人口

流出地由于地方政府财政压力较大， 存在着债务扩张

的内生动力， 同时其较为充沛的建设用地指标分配为

其举债融资提供了基础条件， 但由于人口流出地面临

着经济活动减少而导致的投资回报率降低、 内需减

少、 融资成本增加， 使得其债务扩张并不能够有效地

促进区域经济发展。 研究说明举债发展的 “促进论”

与 “促退论” 之争， 实际上需要考虑区域异质性，
对于人口流出地而言举债发展模式是不利于区域经济

发展的竭泽而渔， 而对于人口流入地而言举债发展则

能够实现对区域经济发展的促进作用。 党的二十大报

告中强调要完善财政转移支付体系， 构建高质量发展

的区域经济布局①。 因此， 对于人口流出地要进一步

完善财政支付制度， 实现有效的转移支付， 避免地方

政府债务盲目扩张， 要根据地区比较优势与发展基础

实现高质量发展。
第二， “先进举债发展经验” 的政策扩散会进一

步扩大人口流出地的地方政府债务对区域经济发展的

抑制作用。 研究发现由东中部地区调任至西部的官员

会导致人口流出地的地方政府债务对区域经济发展的

抑制作用边际提高。 在实施西部大开发战略后， 地方

官员的调配任职由正向分配转向负向分配， 中央期望

通过以官员调任的方式推动发达地区的先进发展经验

向欠发达地区扩散 （Ｗｕ 和 Ｃｈｅｎ， ２０１６［ ６１］ ）。 但研

究论证了对于人口流入地而言其地方政府债务扩张对

区域经济发展具备显著促进作用， 而对于人口流出地

则呈现负向作用。 这说明简单照搬发达地区发展经

验， 忽视人口流出地比较优势、 产业结构、 区位条

件， “先进举债融资经验” 并不能够实现人口流出地

另辟蹊径的跨越式发展。 因此， 新时代下实现区域协

调发展需要发挥各地区的比较优势， 在官员的培养调

任与政府治理现代化建设过程中， 要强化对客观经济

发展规律的认识 （姚洋等， ２０２０［６５］）， 避免原有的举

债发展、 投资拉动、 唯 ＧＤＰ 论的路径依赖， 因地制

宜、 因城施策地构建高质量发展动力系统。
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一、 引言与文献综述

党的二十大报告指出， 高质量发展是全面建设社

会主义现代化国家的首要任务。 要加快构建新发展格

局， 着力推动高质量发展。 要把新发展理念贯彻到经

济社会发展全过程和各领域， 在创新发展、 协调发

展、 绿色发展、 开放发展、 共享发展方面协同发力、
形成合力； 加快发展方式绿色转型， 深入推进环境污

染防治， 提升生态系统多样性、 稳定性、 持续性， 积

极稳妥推进 “碳达峰” 与 “碳中和”。 这些重大战略

举措， 为 ＥＳＧ 理念在中国落地实践提供了宝贵的历

史新机遇。 早在 ２００４ 年， 联合国全球契约组织 （ＵＮ
Ｇｌｏｂａｌ Ｃｏｍｐａｃｔ） 首次提出 ＥＳＧ （Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ、 Ｓｏｃｉａｌ
ａｎｄ Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ， ＥＳＧ） 概念。 ２００６ 年联合国牵头发

起的责任投资原则组织 （ＵＮＰＲＩ） 提出了 ＥＳＧ 投资

理念， 即 “关注企业在环境、 社会、 治理方面的绩

效而非仅关注传统财务绩效的投资理念”。 从其包含

的核心内容可以看出， ＥＳＧ 的本质与高质量发展的

内在要求高度契合。
作为市场经济发展的微观主体， 企业是推动经济

高质量发展的核心环节， 企业 ＥＳＧ 表现直接关系到

我国能否实现经济高质量发展。 从企业视角来看， 传

统的经营观念中， 企业发展的核心目标是优化经营状

况、 提高财务水平以实现股东 “利益最大化”。 这也

容易造成企业为追求短期利益而做出损害企业相关者

利益、 污染环境等， 严重损害了生态环境和社会发展

的长远利益等不利于企业长远发展的短视行为。 因

此， 如何引导企业转变发展观念， 提高企业 ＥＳＧ 表

现， 实现自身转型升级， 是 “十四五” 时期乃至更

长远时期的重要课题。 在实践中， 我国的政府机构、
证券交易所、 投资者等各方主体对企业 ＥＳＧ 表现的

关注程度不断提高。 一是政府在制度建设中逐渐发

力。 以中央企业 （下简称央企） ＥＳＧ 政策为例， ２０２１
年， 《中央企业社会责任蓝皮书》 与 《中央企业上市

公司 ＥＳＧ 蓝皮书 （２０２１） 》 中公布了央企 “ＥＳＧ·先

锋 ５０ 指数”， 对 ＥＳＧ 管治、 社会价值和社会环境风

险管理进行综合评价， 国务院国资委明确将 ＥＳＧ 纳

入中央企业履行社会责任的重点工作； ２０２２ 年， 国

务院国资委发布 《提高央企控股上市公司质量工作

方案》， 要求央企上市公司贯彻落实新发展理念， 探

索建立健全 ＥＳＧ 体系， 力争 ２０２３ 年实现 ＥＳＧ 相关专

项报告披露的全覆盖。 二是上市公司 ＥＳＧ 信息披露

意愿和水平明显提升， 主动进行 ＥＳＧ 信息披露的 Ａ
股上市公司数量也逐年增加： ２０２１ 年， 我国主动披

露社会责任报告的上市公司共有 １ ３６６ 家 （剔除 ２０２２
年新上市的公司）， 占全部上市公司的 ２９􀆰 ４２％， 比

２０２０ 年增加了 ２􀆰 ５２％。 三是国内相关机构明显提高

了对 ＥＳＧ 评级工具的重视， 如商道融绿、 平安、 中

证指数、 华证指数、 万得等， 均提供了专业的 ＥＳＧ
评级服务。 在我国完成 “碳达峰、 碳中和” 目标和

实现高质量发展的过程中， 企业 ＥＳＧ 责任的履行与

表现俨然成为其中的关键环节， 未来对企业 ＥＳＧ 领

域进行深入研究也符合我国经济高质量发展的时代

要求。
已有研究中， 学者更多关注于企业 ＥＳＧ 表现的

影响效果， 发现企业 ＥＳＧ 表现对财务绩效 （王双进

等， ２０２２［１］； Ｚｅｒｂｉｂ， ２０１９［２］； Ａｏｕａｄｉ 和 Ｍａｒｓａｔ，
２０１８［３］）、 企业公司价值 （王波和杨茂佳， ２０２２［４］；
王晓红等， ２０２３［５］； Ｄｕｑｕｅ⁃Ｇｒｉｓａｌｅｓ 和 Ａｇｕｉｌｅｒａ⁃Ｃａｒａｃ⁃
ｕｅｌ， ２０２１［６］； Ｆｌａｍｍｅｒ 等， ２０２１［７］ ）、 企业成长 （李
思慧和郑素兰， ２０２２［８］ ） 资本市场投资 （ Ｐｅｄｅｒｓｅｎ
等， ２０２１［９］） 等方面的影响显著。 专门探讨企业

ＥＳＧ 表现的影响因素的文献较为有限， 归纳来看主

要集中于税收政策、 制度压力、 政府债务等外部因素

与企业内部管理结构、 财务状况、 资本结构等内部因

素两类。 张慧和黄群慧 （２０２２） ［１０］发现强制性、 模仿

性同形制度压力显著正向影响上市公司 ＥＳＧ 责任履

行。 规范性同形制度压力显著负向影响上市公司 ＥＳＧ
责任履行； 王珮等 （２０２１）［１１］和王禹等 （２０２２）［１２］ 从税

制绿色化角度出发， 发现 《环境保护税法》 的颁布

能有助于提高重污染企业的可持续发展能力， 当企业

市场价值较低、 财务风险较高、 资本市场关注较多以

及地方财政收入较少时， 税制绿色化对重污染企业

ＥＳＧ 的提升作用更强。 张曾莲和邓文悦扬 （２０２２）［１３］发

现地方政府债务能通过融资约束的中介作用显著降低

企业 ＥＳＧ 表现。 柳学信等 （２０２２） ［１４］ 从企业内部管

理结构研究， 发现企业党组织治理对 ＥＳＧ 表现有正

向影响， 且党组织成员进入董事会发挥的作用和影响

比党组织进入高管层更加明显和有效， 对非国有企业

尤其显著。 孙冬等 （２０１９） ［１５］ 发现较强的偿债能力、
盈利能力和合理的资本结构可以改善公司 ＥＳＧ 表现，
但良好的营运能力会使公司忽视可持续发展的重要
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性。 ＤａｓＧｕｐｔａ （２０２２） ［１６］ 利用跨国数据研究发现，
财务业绩不佳会促使企业改善 ＥＳＧ 行动， ＥＳＧ 争议

在此过程中发挥积极的中介作用， 但当企业受到高

ＥＳＧ 争议制约时， 他们不会采取更多的 ＥＳＧ 行动。
Ａｚａｒ 等 （２０２１） ［１７］研究发现， 投资公司 “三巨头”
（ＢｌａｃｋＲｏｃｋ、 Ｖａｎｇｕａｒｄ 和 Ｓｔａｔｅ Ｓｔｒｅｅｔ Ｇｌｏｂａｌ Ａｄｖｉｓｏｒｓ）
的所有权与企业碳排放量之间存在显著而稳健的负相

关关系， 且这种关系在 “三巨头” 公开承诺要解决

ＥＳＧ 问题后更加明显。
从 ＥＳＧ 中包含的关键要素来看， 以环境、 社会

责任、 公司治理为核心的企业高质量发展方式蕴含了

部分准公共物品属性， 企业在履行社会责任的过程中

会对社会产生正外部效应， 这意味着企业选择高质量

发展的决策可能存在市场失灵， 需要发挥政策引导作

用以弥补市场失灵。 在财政政策激励机制上， 财政政

策主要通过税收优惠、 支出补贴、 政府采购等方式对

企业进行精准扶持， 提升其发展意愿和能力。 伴随着

近几年经济下行、 宏观经济加速去杠杆的趋势， 特别

是受后疫情时期的影响， 当前财政压力明显增加， 仅

依靠传统的政府补贴、 税收优惠对企业进行 “单向输

血” 显然无法成为长久之计 （姜爱华等， ２０２２［１８］）。 与

此相反， 政府采购在经济下行时期发挥的政策效果往

往更大 （武威和刘国平， ２０２１［１９］； Ａｓｃｈｈｏｆｆ 和 Ｓｏｆｋａ，
２００９［２０］）。 从采购规模来看， ２００３ 年我国政府采购

金额为 １ ６５９􀆰 ４３ 亿元， 占当年财政支出的比重为

６􀆰 ７３％， ２０２１ 年全国政府采购金额已经达到 ３６ ３９９
亿元， 在财政支出中的占比上升至 １４􀆰 ８２％①， 表现

出可观的增长潜力。 从制度建设情况看， ２００３ 年

《中华人民共和国政府采购法》 （以下简称 《政府采

购法》 ） 的出台正式从法律层面确立了政府采购的

基本制度， 其第九条明确规定了政府采购承载着包括

环保、 扶贫、 支持中小企业等在内的政策功能， 在此

后新一轮深层改革修订中进一步细化， ２０２２ 年 ７ 月

《中华人民共和国政府采购法 （修订草案征求意见

稿） 》 二稿新增政府采购政策一章， 在采购政策目

标中增加支持创新、 新增单独条款支持中小企业、 细

化支持绿色发展内容等， 这表明 “政府” 作为市场

上最大的购买主体， 通过采购需求撬动市场， 在支持

企业高质量发展、 加快产业转型升级的作用中越发凸

显。 这在已有关于政府采购政策功能影响效果的相关

研究中得到了印证。 现有文献发现， 政府采购能够稳

定经济发展、 调节区域不平衡 （姜爱华和朱晗，
２０１８［２１］； 武威等， ２０２２［２２］ ）， 发挥环保治理、 促进

经济可持续发展的目的 （姜爱华， ２００７［２３］； 张沁琳，
２０１９［２４］； 桂黄宝等， ２０２１［２５］ ）， 保护与扶持中小企

业的发展 （程颖慧和赵苒琳， ２０１５［２６］； 刘政和王乐，
２０１８［２７］）， 以及促进科技创新 （姜爱华和费堃桀，
２０２１［２８］； 窦超等， ２０２２ａ［２９］）， 实现宏观调控、 经济

高质量发展的目标。
本文从企业 ＥＳＧ 角度出发， 探讨政府采购的政

策效应及其影响机制， 通过手工整理中国政府采购网

的政府采购合同公告相关信息， 包括供应商名称、 合

同金额、 签订日期等， 将供应商名称与上市公司名称

相匹配， 得到上市公司获得政府采购订单的相关数

据， 进而检验在政府采购的政策激励下， 企业能否提

升高质量发展理念进行污染治理、 承担社会责任以及

提高公司治理能力， 提高企业 ＥＳＧ 的综合表现。 区

别于现有研究， 本文的边际贡献主要体现在以下

方面：
第一， 围绕以 ＥＳＧ 为核心的企业高质量发展主

题， 丰富政府采购政策功能的分析框架。 现有文献多

聚焦于创新能力、 扶贫水平、 环保治理等单一维度探

讨政府采购的经济效果， 企业作为市场的经济主体，
其环境、 社会责任与公司治理三方面表现往往紧密相

关， 共同反映出企业的发展质量与未来发展前景。 本

研究立足企业高质量发展的整体视角， 丰富了政府采

购与企业行为的研究内容， 完善政府采购政策的作用

路径。 第二， 从不同主体视角出发， 扩展了企业 ＥＳＧ
影响因素的相关研究。 现有研究更多关注于企业 ＥＳＧ
表现的影响效应， 由此发现 ＥＳＧ 具有不同的经济后

果， 但目前对提升企业 ＥＳＧ 表现的影响因素研究尚

有扩展空间， 因此本文重点研究以政府采购作为重要

因素， 探讨其对企业 ＥＳＧ 表现的影响效应与作用机

制， 力图补充和拓展现有 ＥＳＧ 相关领域研究。 第三，
系统剖析并验证了政府采购对企业 ＥＳＧ 表现的影响机

制。 本文分别从融资约束、 市场关注与内部控制角度

探索政府采购发挥作用的机制。 研究发现政府采购一

是能够缓解企业融资约束， 增加企业 ＥＳＧ 相关投入；

７１
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二是可以提高企业的市场关注度， 形成有力外部监督

约束； 三是有效激励企业提升内部控制水平， 改善自

身 ＥＳＧ 表现。 本文研究结论为我们了解政府采购如何

在高质量发展中发挥引导作用提供了微观经验。
本文后续安排如下： 第二部分为理论分析与研究

假设； 第三部分为研究设计； 第四部分为实证结果与

分析； 第五部分进一步分析了政府采购影响企业 ＥＳＧ
表现的作用机制； 第六部分为研究结论与政策启示。

二、 理论分析与研究假设

（一） 政府采购与企业 ＥＳＧ 表现

ＥＳＧ 理念作为社会责任理念 （ＣＳＲ） 的扩展与延

伸， 其本质在于加强企业自身经营管理水平， 提高企

业社会责任意识， 同时规避环境、 治理等方面的风

险， 核心目标与政府的社会目标具有统一性 （柳学

信等， ２０２２［１４］）。 与传统财务指标相比， ＥＳＧ 最大的

特点是其更侧重于环境、 社会和治理统一发展的指标

衡量。 其中 Ｅ 反映着企业在环境治理、 能源利用、
绿色创新等环境责任方面的行为投入； Ｓ 反映着企业

在扶贫、 劳动规范、 产品责任等社会责任方面的支出

贡献； Ｇ 反映着企业在治理结构、 治理机制、 治理行

为等方面的治理体系 （Ｍｉｃｈａｕｄ 和 Ｍａｇａｒａｍ， ２００６［３０］）。
企业环境、 社会与治理的表现共同影响了企业能否实

现高质量发展。 根据产权经济理论可知， 公共资源产

权界定不明晰造成的市场调节机制失灵是企业提高

ＥＳＧ 表现动力不足的重点与难点 （王禹等， ２０２２［１２］；
Ｏｒｓａｔｏ， ２００６［３１］）， 这就离不开政府对市场加以必要

的政策引导。 而政府采购通过市场购买行为完成财政

扶持的政策功能， 可以有效弥补传统 “单向输血”
的财政扶持手段不足， 通过有效的市场需求引导企业

供给， 帮助企业提高 ＥＳＧ 表现， 实现企业高质量

发展。
在政府采购实施过程中， 一方面， 政府采购可发

挥其订单规模大、 周期长、 价值高的优势缓解企业为

提高 ＥＳＧ 表现产生的生产经营压力。 政府作为最大

的采购主体， 其对整个市场的影响不容小觑。 加之自

身具有较高的公信力， 通常情况下， 政府一旦签订采

购合同， 除发现供应商在履行合同时存在违规违法行

为外， 一般不会轻易更换供应商企业， 因此大大降低

了合同的违约风险， 为企业提供长期稳定且有效的需

求， 进一步减轻了企业为提高加大环境治理、 绿色创

新、 承担社会责任、 提高治理水平而形成的营业负担

（Ｄｈａｌｉｗａｌ 等， ２０１６［３２］； Ｃｏｈｅｎ 和 Ｌｉ， ２０２０［３３］ ）。 另

一方面， 政府采购可以通过设定具有导向性的采购需

求标准， 在分担供应商提高 ＥＳＧ 表现的成本负担的

同时可以激发企业履行环境、 社会、 治理等责任的内

在动力。 与私人采购以成本最低的经济最优化采购目

标不同， 政府采购以其独特的采购主体， 先天决定了

采购目标具有经济与社会的多重属性， 因此在采购前

期对采购需求加以条件限制， 突出采购需求的社会效

应， 有效设置供应商企业评选标准、 科学改善具有

ＥＳＧ 特点的相关产品及服务采购实施程序， 通过将

需求与采购程序的紧密结合， 提高企业高质量发展的

行为动机 （韩旭和武威， ２０２１［３４］）。 由此， 本文提出

第一个假设：
Ｈ１： 政府采购能够提高企业 ＥＳＧ 表现。
（二） 政府采购影响企业 ＥＳＧ 表现的内在机制

除上述直接作用外， 从内在的传导路径来看， 政

府采购对企业 ＥＳＧ 表现的影响主要通过以下几个方

面实现。
１􀆰 企业融资约束程度。
融资约束在政府采购与企业 ＥＳＧ 发展的关系中

扮演着重要角色。 从生产经营角度来看， 与传统经

营活动相比， 企业 ＥＳＧ 投入的外部特性明显， 生产

成本提高的客观要求使得企业对资金的需求量巨大

（Ｃｌａｒｋｓｏｎ 等， ２００４［３５］； Ｐｏｒｔｅ 和 Ｖａｎ， １９９５［３６］ ）， 在

资本市场不完全竞争和信息不对称的现实条件下， 融

资约束往往是企业长期战略决策中选择高质量发展的

最大掣肘 （陈峻和郑惠琼， ２０２０［３７］； 杨国忠和席雨

婷， ２０１９［３８］）。 因此， 基于预防性动机， 在融资约束

限制下的企业偏好选择保守型发展策略， 降低 ＥＳＧ
发展的相关资金投入以确保短期内经营收益稳定。 除

了提供直接需求来为企业提供长期持续性的现金流

外， 政府采购还可以成为影响企业融资约束限制的间

接渠道， 以此为企业提升 ＥＳＧ 表现提供激励。 从传

导机制上具体来看， 政府采购部门在实施政府采购过

程中， 可以依托政府采购订单为供应商提供信用担

保， 有效改善企业与金融机构之间的信息不对称问

题， 构建新型的 “政－银－企” 关系， 使得中标企业

能够凭借政府采购订单更为便捷有力地获取外部市场

信贷融资支持， 有效缓解在经营过程中企业面临的提

高 ＥＳＧ 相关领域发展需求与保证企业持续生产运营

之间的矛盾， 进而支持企业开展优化自身环境表现与

社会责任表现的发展行为。 从实践情况来看， 近几

８１
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年， 随着实施预付制、 明确信用融资、 鼓励金融机构

优化 “政采贷” 服务模式等方式落地实施， 我国各

级政府在完善和制定采购信贷政策中不断尝试， 取得

显著突破 （于渤和余良如， ２０２２［３９］）。 由此， 本文提

出第二个假设：
Ｈ２： 政府采购可以通过降低企业融资约束来提

升企业 ＥＳＧ 表现。
２􀆰 内部控制水平。
内部控制制度是保障企业生产经营活动、 约束领

导层 管 理 行 为 的 重 要 制 度 （ 王 伊 攀 和 朱 晓 满，
２０２２［４０］）。 内部控制水平能够影响企业 ＥＳＧ 表现的

主要原因如下： 第一， 企业的内部控制水平更高， 往

往会对公司内部工作环境与员工专业素质提出更高要

求， 这些正是提高公司治理表现的关键要素。 第二，
有效的内部控制可以保证财务数据的真实完整， 及时

纠错， 对预防企业违规违法行为形成有效的内在约

束。 第三， 企业内部控制水平更高对于制衡利益相关

者权力具有积极影响， 股东、 董事会、 监事会等代表

的各方利益相关者构成的治理结构是公司治理的核心

内容之一， 企业在健全内部控制下可以有效避免企业

内部的信息不对称问题， 公允有效的信息更有利于各

方权力的制衡， 对于提高公司治理表现具有积极意

义。 第四， 有效的内部控制有助于企业改善生产管

理， 进一步促进企业社会责任的规范管理， 制定企业

社会责任的决策机制， 以此规避企业在承担社会责任

时带来的消极影响， 实现企业 ＥＳＧ 表现的提升。 从

政府采购来看， 由于政府与一般采购人地位属性差

异， 政府采购天然具有参与者与监督者的双重身份。
从监督管理角度来看， 在政府采购过程中， 政府必然

会以更加严格的标准选择供应商企业。 除了考虑采购

产品的质量好坏、 是否符合政策导向要求外， 根据

《政府采购法》 规定可知， 包括企业自身形象、 信用

状况等都会作为政府采购重点参考的指标①。 在政府

高影响、 高威慑的监督下， 政府采购往往对企业内部

控制水平有更有力的外部约束 （窦超等， ２０２０ｂ［４１］）。 由

此， 本文提出第三个假设：
Ｈ３： 政府采购可以通过提高企业内部控制水平

来提升企业 ＥＳＧ 表现。

３􀆰 市场关注程度。
利益相关者理论指出， 利益相关者是企业最主要

的资源来源。 企业与利益相关者之间的关系决定了各

利益相关者在向企业提供资源时可以对企业的发展决

策施加影响。 在市场中， 利益相关者对企业社会责任

表现出更高的期望时， 企业应当积极履行社会责任，
以满足利益相关者的期待， 达到与外部利益相关者建

立良好关系的目的 （Ｂｅｒｔｅｌｓ 和 Ｐｅｌｏｚａ， ２００８［４２］ ）。 已

有研究表明资本市场在对企业投资时， 对于 ＥＳＧ 风

险因素的关注程度不断提高 （ Ｆｌａｍｍｅｒ， ２０２１［４３］；
Ｂｏｌｔｏｎ 和 Ｋａｃｐｅｒｃｚｙｋ， ２０２１［４４］ ）， 市场关注的提升必

然会对企业 ＥＳＧ 发展产生影响。 从政府采购活动来

看， 政府的公共属性决定了政府采购订单可以起到信

号传递的作用： 根据信号传递理论和声誉理论， 政府

采购通过信息公开的方式为获得采购订单的企业传递

出积极可信的信号， 市场和分析机构感知到企业更多

正向利好的信息后， 会间接影响到分析机构的关注重

点与市场的投资方向 （武威和刘玉廷， ２０２０［４５］）， 对

于企业而言， 市场机构作为资本市场中信息的挖掘

者、 传递者以及企业未来经营的预测者， 具有极强的

信息中介和外部监督作用。 当市场分析机构提高了对

政府采购供应商企业的关注度后， 企业在面临这种社

会监督氛围与可能获取更多社会资源的机会下， 势必

会影响到企业未来发展决策。 因此， 政府采购实现以

公共需求带动私人需求， 通过信息公开强化外部监

督， 为企业 ＥＳＧ 发展营造良好的实施环境 （韩旭和

武威， ２０２１［３４］； Ｇｕｅｒｚｏｎｉ 和 Ｒａｉｔｅｒｉ， ２０１５［４６］ ）。 由

此， 本文提出第四个假设：
Ｈ４： 政府采购可以通过提高企业的市场关注程

度来提升企业 ＥＳＧ 表现。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文选取 ２０１５ 至 ２０２１ 年的 Ａ 股上市公司为研究

样本， 实证检验政府采购对企业 ＥＳＧ 的影响。 其中，
政府采购数据来自中国政府采购网， 利用 Ｐｙｔｈｏｎ 相

关技术将政府采购合同订单中的关键信息整理出来，
将供应商名称与上市公司名称相匹配， 得到上市公司

９１

① 根据 《政府采购法》 第二十二条， 供应商参加政府采购活动应当具备下列条件： （一） 具有独立承担民事责任的能力； （二） 具有良好的商

业信誉和健全的财务会计制度； （三） 具有履行合同所必需的设备和专业技术能力； （四） 有依法缴纳税收和社会保障资金的良好记录；
（五） 参加政府采购活动前三年内， 在经营活动中没有重大违法记录； （六） 法律、 行政法规规定的其他条件。 采购人可以根据采购项目的

特殊要求， 规定供应商的特定条件， 但不得以不合理的条件对供应商实行差别待遇或者歧视待遇。
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获得政府采购订单的相关数据。 ２０１５ 年 ３ 月 １ 日起

正式实施的 《政府采购法实施条例》 第八条明确规

定： 政府采购项目信息应当在省级以上人民政府财政

部门指定的媒体上发布。 这意味着 ２０１５ 年之前财政

部对于地方政府采购公告并未做出强制集中上传的规

定， 这一期间中国政府采购网中的采购公告存在样本

缺失问题。 与之对比， ２０１５ 年后的政府采购订单数

据在中国政府采购网上更为详细、 代表性更强 （梁
平汉和郭宇辰， ２０２２［４７］）， 因此本文的实证研究始于

２０１５ 年。
关于企业 ＥＳＧ 相关数据， 目前许多第三方机构

都有自己的评价数据库。 考虑到数据的可得性以及与

样本时间跨度的匹配性， 本文最终选取华证 ＥＳＧ 评

价数据作为企业 ＥＳＧ 表现的代理变量。
其余企业数据来自 Ｗｉｎｄ 数据库。 基于研究需

要， 本文对样本数据进行了以下处理： （１） 剔除金

融类企业； （２） 剔除 ＳＴ、 ∗ＳＴ 公司； （３） 剔除上市

年份不足 １ 年的样本； （４） 剔除重要财务指标缺失

的样本。 经过上述数据筛选后， 共得到 ２２ ６１９ 个观

测值。 此外， 本文对所有连续变量均进行了上下 １％
的缩尾处理。

（二） 模型构建与变量选取

为检验政府采购对企业 ＥＳＧ 表现的实际影响效

果， 构建模型 （１）：

Ｅｓｇｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｇｐｉ，ｔ＋α２Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋α３Ｌｅｖｉ，ｔ＋α４Ｗａｇｅｉ，ｔ
＋α５Ｐｅｒｓｏｎｉ，ｔ＋α６Ｇｒｏｗｔｈｉ，ｔ＋α７Ｔｏｐｉ，ｔ＋α８Ｄｕａｌｉ，ｔ
＋α９Ａｇｅｉ，ｔ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ∑ Ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （１）

被解释变量 Ｅｓｇ， 代表企业 ＥＳＧ 表现， 主要包含

环境治理、 社会责任与公司治理三个维度。 本文借鉴

王禹等 （ ２０２２） ［１２］ 的做法， 将 ＥＳＧ 九档综合评级

“ＡＡＡ、 ＡＡ、 Ａ、 ＢＢＢ、 ＢＢ、 Ｂ、 ＣＣＣ、 ＣＣ、 Ｃ” 分

别赋值为 “９－１”， 其中数值越大表示企业 ＥＳＧ 表现

越好， 反之则企业 ＥＳＧ 表现越差。
解释变量 Ｇｐ， 表示企业获得政府采购的情况。

参考武威和刘玉廷 （ ２０２０） ［４５］、 姜爱华和费堃桀

（２０２１） ［２８］等的研究， 本文采用企业获得的政府采购

订单金额加 １ 取自然对数的方法对 Ｇｐ 加以衡量。
此外， 参考现有文献， 本文对控制变量进行了如

下选择： 企业规模 （Ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （ Ｌｅｖ）、 人

均薪酬 （Ｗａｇｅ）、 人力资源 （Ｐｅｒｓｏｎ）、 企业增长水

平 （ Ｇｒｏｗｔｈ ）、 股 权 集 中 度 （ Ｔｏｐ ）、 两 职 合 一

（Ｄｕａｌ） 与企业年龄 （Ａｇｅ）。
表 １ 为各变量的具体计算方法。

表 １ 变量名称、 符号及定义

变量类型 变量含义 变量符号 变量计算方式

被解释变量 企业 ＥＳＧ 表现 Ｅｓｇ 华证 ＥＳＧ 评价指数

解释变量 政府采购 Ｇｐ 企业当年获得政府采购订单金额数 （元）， 加 １ 后取自然对数

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ 企业年末固定资产的自然对数

资产负债率 Ｌｅｖ 企业当年的资产负债率 （％）

人均薪酬 Ｗａｇｅ 企业人均薪酬的自然对数

人力资源 Ｐｅｒｓｏｎ 本科以上学历员工占比 （％）

企业增长水平 Ｇｒｏｗｔｈ 营业收入增长率 （％）

股权集中度 Ｔｏｐ 前十大股东持股比例 （％）

两职合一 Ｄｕａｌ 哑变量， 若企业董事长与总经理为同一人， 则赋值为 １， 否则为 ０

企业年龄 Ａｇｅ 当年年份减去企业注册年份

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计分析结果

表 ２ 为本文各变量的描述性统计结果。 其中： 在

企业 ＥＳＧ 表现方面， Ｅｓｇ 最小值为 １， 最大值为 ８，
表明上市公司之间 ＥＳＧ 评级差异较大； 平均值为

４􀆰 １１６ ０， 表明上市公司的平均评级处于 Ｂ⁃ＢＢ 之间。
在政府采购方面， Ｇｐ 标准差为 ３􀆰 ６６７ ５， 且最大值为

０２
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２６􀆰 ９８７ ０， 最小值为 ０， 表明各上市公司及子公司获

取政府采购订单规模比较而言存在较大的内部差异。
其他各变量离散程度与差异性程度均处于较为合理的

范围。

表 ２ 描述性统计

观测值 均值 标准差 最小值 最大值

Ｅｓｇ ２２ ６１９ ４􀆰 １１６ ０ １􀆰 １６８ ６ 　 １􀆰 ０００ ０ ８􀆰 ０００ ０

Ｇｐ ２２ ６１９ ０􀆰 ８６４ ０ ３􀆰 ６６７ ５ ０􀆰 ０００ ０ ２６􀆰 ９８７ ０

Ｓｉｚｅ ２２ ６１９ ２２􀆰 ２６２ ２ １􀆰 ２９２ ５ １９􀆰 ９６８ ７ ２６􀆰 ２４９ ７

Ｌｅｖ ２２ ６１９ ４１􀆰 ２３４ ３ ２０􀆰 ０７１ ３ ５􀆰 ９２８ ９ ８８􀆰 ７２１ ６

Ｗａｇｅ ２２ ６１９ １１􀆰 ７７３ １ ０􀆰 ４５９ ０ １０􀆰 ８１１ ４ １３􀆰 ０７０ ９

Ｐｅｒｓｏｎ ２２ ６１９ ２９􀆰 １６５ ８ ２２􀆰 １８１ ５ ０􀆰 ０００ ０ ９０􀆰 ０４０ ０

Ｇｒｏｗｔｈ ２２ ６１９ １５􀆰 ７３９ ４ ３４􀆰 ７０９ １ －５６􀆰 １２０ ５ １９０􀆰 ０３８ ５

Ｔｏｐ ２２ ６１９ ５９􀆰 １３９ ０ １４􀆰 ９４６ ４ ２４􀆰 ３４０ ０ ９０􀆰 ４３０ ０

Ｄｕａｌ ２２ ６１９ ０􀆰 ２９６ ８ ０􀆰 ４５６ ９ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ａｇｅ ２２ ６１９ １９􀆰 ８３８ ６ ５􀆰 ８８９ ４ ３􀆰 ０００ ０ ６６􀆰 ０００ ０

（二） 基准回归分析结果

表 ３ 列示了政府采购对企业 ＥＳＧ 表现的回归结

果。 其中， 列 （１）、 列 （２） 分别为采用 ＯＬＳ 回归与

Ｏｌｏｇｉｔ 回归的结果。 在列 （１）、 列 （２） 中， Ｇｐ 的系

数分别为 ０􀆰 ０２８ ４ 和 ０􀆰 ０５２ ４， 在 １％的水平上 Ｇｐ 与

Ｅｓｇ 显著正相关， 表明政府采购可以有效促进企业

ＥＳＧ 表现的提高。 同时， 考虑到政府采购与企业 ＥＳＧ
表现之间可能存在滞后性影响， 本文对主要解释变量

与控制变量均进行滞后一期的处理， 并再次进行 ＯＬＳ
回归与 Ｏｌｏｇｉｔ 回归， 结果如表 ３ 列 （３）、 列 （４） 所

示。 在列 （３）、 列 （４） 中， Ｇｐ 的系数分别为０􀆰 ０３０ ５
和 ０􀆰 ０５５ ７， 在 １％的水平上显著为正， 政府采购促进

企业 ＥＳＧ 表现的结论仍然成立。 假设 Ｈ１ 得到验证。

表 ３ 基准回归结果

（１） （２） （３） （４）

Ｇｐ
０􀆰 ０２８ ４∗∗∗

（８􀆰 ９６０ ０）
０􀆰 ０５２ ４∗∗∗

（８􀆰 ７６０ ３）
０􀆰 ０３０ ５∗∗∗

（７􀆰 ９２４ ０）
０􀆰 ０５５ ７∗∗∗

（７􀆰 ８９６ ２）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ３１０ ６∗∗∗

（２３􀆰 ３６９ ７）
０􀆰 ５４９ ３∗∗∗

（２２􀆰 ４６４ ４）
０􀆰 ３４１ ８∗∗∗

（２３􀆰 ５８８ ４）
０􀆰 ５９３ １∗∗∗

（２２􀆰 ６０８ ７）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０１４ ８∗∗∗

（－１８􀆰 ７４９ ３）
－０􀆰 ０２５ ４∗∗∗

（－１８􀆰 ３８９ ５）
－０􀆰 ０１５ ６∗∗∗

（－１７􀆰 ８１３ ０）
－０􀆰 ０２６ ０∗∗∗

（－１７􀆰 ３０３ １）

Ｗａｇｅ
－０􀆰 １０６ ２∗∗∗

（－２􀆰 ７４７ ４）
－０􀆰 １８４ ２∗∗∗

（－２􀆰 ７５３ ９）
－０􀆰 １３９ ０∗∗∗

（－３􀆰 ２８０ ６）
－０􀆰 ２３１ ４∗∗∗

（－３􀆰 ２２６ ８）

Ｐｅｒｓｏｎ
０􀆰 ００１ ０

（１􀆰 １３７ ８）
０􀆰 ００１ １

（０􀆰 ７２５ １）
０􀆰 ００２ ２∗∗

（２􀆰 １８３ ０）
０􀆰 ００３ ０∗

（１􀆰 ７８１ ０）

续前表

（１） （２） （３） （４）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０００ ６∗∗∗

（２􀆰 ５８４ ９）
０􀆰 ０００ ８∗∗

（２􀆰 ０２２ ４）
０􀆰 ００２ ４∗∗∗

（８􀆰 ６３１ ２）
０􀆰 ００３ ９∗∗∗

（８􀆰 １０５ １）

Ｔｏｐ
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（９􀆰 ８１０ ７）
０􀆰 ０１５ ７∗∗∗

（９􀆰 ６３６ ８）
０􀆰 ００７ ２∗∗∗

（６􀆰 ８９０ ８）
０􀆰 ０１１ ９∗∗∗

（６􀆰 ６７３ ７）

Ｄｕａｌ
－０􀆰 ００３ ７

（－０􀆰 １４２ ３）
－０􀆰 ００４ ５

（－０􀆰 ０９９ ８）
－０􀆰 ０２９ ３

（－１􀆰 ００１ ６）
－０􀆰 ０５５ ０

（－１􀆰 １１０ ９）

Ａｇｅ
－０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（－３􀆰 ３７２ ９）
－０􀆰 ０１３ ７∗∗∗

（－３􀆰 ３１４ ９）
－０􀆰 ００５ ５∗∗

（－２􀆰 ０７７ ２）
－０􀆰 ００９ ４∗∗

（－２􀆰 ０７８ ２）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－２􀆰 １１４ ４∗∗∗

（－４􀆰 ６３７ ３）
－０􀆰 ６５９ ９

（－１􀆰 ３３６ ０）

Ｎ ２２ ６１９ ２２ ６１９ １８ ３２５ １８ ３２５

Ｒ２ ／ Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 １８３ ０ ０􀆰 ０６６ ２ ０􀆰 １８９ ０ ０􀆰 ０６７ ５

　 　 注： 括号内为 ｔ 值与 ｚ 值， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％
的水平上显著； 列 （１）、 列 （３） 括号内为聚类在企业层面的稳健 ｔ
统计量， 列 （２）、 列 （４） 括号内为聚类在企业层面的稳健 ｚ 统计量。

（三） 内生性与稳健性检验

１􀆰 内生性检验。
本文的基准回归结果可能会受到反向因果与样本

自选择产生的内生性问题的影响。 如上文所言， 政府

采购能够缓解企业的融资约束、 提高企业的内部控制

水平、 提升资本市场对企业的关注程度， 从而对企业

的 ＥＳＧ 表现产生积极作用； 与此同时， 当企业有着

更好的 ＥＳＧ 表现时， 往往意味着企业可支配的资源

较为充沛、 企业内部控制水平更高， 在市场竞争中通

常处于优势地位， 企业在参与政府采购活动时也就更

加容易 “脱颖而出”。 因此， 为了解决可能存在的内

生性问题， 本文参考姜爱华和费堃桀 （２０２１）［２８］的做法，
采用工具变量法与倾向匹配得分法予以检验。 在工具

变量法检验过程中， 本文具体通过以下三种方法分别

构造工具变量： 第一， 以年度和行业为标准， 将计算

出的个体企业所获政府采购金额均值 （Ｇｐ＿Ｉｖ１） 作为

工具变量， 使用两阶段最小二乘法进行回归， 结果如

表 ４ 列 （１） 所示。 第二， 以企业当年获得的政府采

购金额占该行业当年获得政府采购总额的比重 （Ｇｐ＿
Ｉｖ２） 作为工具变量， 并使用两阶段最小二乘法进行

回归， 结果如表 ４ 列 （２） 所示。 第三， 参考 Ｌｅｗｂｅｌ
（２０１２） ［４８］提出的利用异方差构造工具变量的方法，
再次进行内生性检验， 结果如表 ４ 列 （３） 所示； 在

倾向匹配得分法检验过程中， 本文以企业规模、 资产

负债率、 人均薪酬、 人力资源、 企业增长水平、 股权

１２
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集中度、 两职合一以及企业年龄作为匹配变量， 采用

一对一最近邻匹配并再次进行回归分析， 结果如表 ４
列 （４） 所示。 可以看到， 在克服了可能存在的内生

性问题后， Ｇｐ 与 Ｅｓｇ 的相关回归结果仍显著为正，
与上文结论保持一致。

表 ４ 内生性检验

（１） （２） （３） （４）

Ｇｐ＿Ｉｖ１
０􀆰 ０２８ ７∗∗∗

（８􀆰 ９６６ ５）

Ｇｐ＿Ｉｖ２
０􀆰 ０２８ ６∗∗∗

（５􀆰 ０２８ ７）

Ｇｐ＿Ｉｖ３
０􀆰 ０２９ ３∗∗∗

（１３􀆰 ７３８ ０）

Ｇｐ
０􀆰 ０３６ ７∗∗∗

（６􀆰 ３９８ ７）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ３１０ ６∗∗∗

（２３􀆰 ４１６ ８）
０􀆰 ３１０ ６∗∗∗

（２３􀆰 ３９４ ７）
０􀆰 ３１０ ５∗∗∗

（４２􀆰 ３０４ ０）
０􀆰 ３４３ ４∗∗∗

（７􀆰 ８８４１ ）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０１４ ８∗∗∗

（－１８􀆰 ７９１ １）
－０􀆰 ０１４ ８∗∗∗

（－１８􀆰 ７８６ ６）
－０􀆰 ０１４ ８∗∗∗

（－３２􀆰 １５１ ７）
－０􀆰 ００９ ６∗∗∗

（－３􀆰 ６９００ ）

Ｗａｇｅ
－０􀆰 １０６ １∗∗∗

（－２􀆰 ７５０ ４）
－０􀆰 １０６ ２∗∗∗

（－２􀆰 ７４７ ２）
－０􀆰 １０５ ９∗∗∗

（－４􀆰 ４５３ ２）
－０􀆰 １７８ ２

（－１􀆰 ５１７ ０）

Ｐｅｒｓｏｎ
０􀆰 ００１ ０

（１􀆰 １３０ ４）
０􀆰 ００１ ０

（１􀆰 １１９ ８）
０􀆰 ００１ ０∗

（１􀆰 ８８８ ４）
０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（２􀆰 ５８７ ３）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０００ ６∗∗∗

（２􀆰 ５９２ ８）
０􀆰 ０００ ６∗∗∗

（２􀆰 ５９０ ３）
０􀆰 ０００ ６∗∗∗

（２􀆰 ７３３ ７）
０􀆰 ０００ ７

（０􀆰 ６４１ ３）

Ｔｏｐ
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（９􀆰 ８３４ １）
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（９􀆰 ８２９ ６）
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（１７􀆰 ５０６ ４）
０􀆰 ０１２ ６∗∗∗

（４􀆰 ６５９ ４）

Ｄｕａｌ
－０􀆰 ００３ ７

（－０􀆰 １４２ ０）
－０􀆰 ００３ ７

（－０􀆰 １４２ ３）
－０􀆰 ００３ ７

（－０􀆰 ２２５ ８）
０􀆰 ０４３ ７

（０􀆰 ５５３３ ）

Ａｇｅ
－０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（－３􀆰 ３８１ ０）
－０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（－３􀆰 ３７９ ０）
－０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（－６􀆰 ０７２ ７）
０􀆰 ００２ １

（０􀆰 ２８９ ７）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１􀆰 ５７５ ６∗∗∗

（－３􀆰 ２１９ １）
－１􀆰 ５７５ ４∗∗∗

（－３􀆰 ２１８ ４）
３􀆰 ８９５ ７∗∗∗

（４３􀆰 ４６９ ５）
－３􀆰 ６３２ ３∗∗

（－２􀆰 ４１３ ５）

Ｎ ２２ ６１９ ２２ ６１９ ２２ ６１９ １ ４８９

Ｒ２ ０􀆰 １８３ ０ ０􀆰 １８３ ０ ０􀆰 １８３ ０ ０􀆰 ２６１ ２

　 　 注： 括号内为聚类在企业层面的稳健 ｔ 值， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 下同。

　 　 ２􀆰 稳健性检验。
为了保证实证结果的稳健性， 本文进行了如下检

验： 第一， 改变华证 ＥＳＧ 的赋值方法。 将上文所述

的赋值方法调整为如下方案： 当企业评级为 ＡＡＡ、
ＡＡ 和 Ａ 时， 均赋值为 ３ 分， ＢＢ、 ＢＢ 和 Ｂ 为 ２ 分，
ＣＣＣ、 ＣＣ 和 Ｃ 为 １ 分， 并再次进行回归分析， 结果

如表 ５ 列 （１） 所示。 第二， 替换被解释变量。 为了

避免单一 ＥＳＧ 评价指数的特殊性， 本文将被解释变

量替换为 Ｗｉｎｄ 数据库提供的企业 ＥＳＧ 评价数据， 结

果如表 ５ 列 （２） 所示。 第三， 替换主要解释变量。
将主要解释变量 Ｇｐ 替换为虚拟变量 Ｇｐ＿ｉｆ， 其具体构

造方法为： 若企业当年获得政府采购订单， 则 Ｇｐ＿ｉｆ
赋值为 １， 否则为 ０。 之后， 再次进行相关回归分析，
结果如表 ５ 列 （３） 所示。 第四， 考虑到国有企业与

政府的关联度相对较高， 所有权特性使得国有企业自

身发展约束较小、 发展实力较强、 社会属性更为突

２２
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出， 政府采购对其 ＥＳＧ 表现的影响可能较为有限，
因此本文剔除了国有企业样本后再次回归， 结果如表

５ 列 （４） 所示。 通过以上稳健性分析可以发现， 主

要变量的系数正负号与显著性均无明显变化。 以上稳

健性检验进一步验证了本文的假设 １。

表 ５ 稳健性检验

（１） （２） （３） （４）

Ｇｐ
０􀆰 ００８ １∗∗∗

（８􀆰 ０３５ ３）
０􀆰 ００６ ４∗∗∗

（２􀆰 ７９６ ６）
０􀆰 ０２８ ５∗∗∗

（７􀆰 ８８０ ６）

Ｇｐ＿ｉｆ
０􀆰 ４３１ ８∗∗∗

（８􀆰 ４６１ ３

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ０９１ ９∗∗∗

（２０􀆰 １５７ ０）
０􀆰 ２１０ ３∗∗∗

（２０􀆰 ８８３ ９）
０􀆰 ３１１ ４∗∗∗

（２３􀆰 ４０２ ２）
０􀆰 ２７１ ７∗∗∗

（１５􀆰 １２６ ２）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ００５ １∗∗∗

（－１７􀆰 ５７５ ７）
－０􀆰 ００２ ３∗∗∗

（－４􀆰 ０７８ ２）
－０􀆰 ０１４ ８∗∗∗

（－１８􀆰 ７１３ ３）
－０􀆰 ０１４ ７∗∗∗

（－１５􀆰 ４３０ ７）

Ｗａｇｅ
－０􀆰 ０３２ １∗∗

（－２􀆰 ２３８ ７）
－０􀆰 ００２ ７

（－０􀆰 ０８４ ７）
－０􀆰 １０７ ０∗∗∗

（－２􀆰 ７６４ １）
－０􀆰 １５７ ９∗∗∗

（－３􀆰 ３３４ ７）

Ｐｅｒｓｏｎ
０􀆰 ０００ ４

（１􀆰 ２８９ ９）
０􀆰 ０００ ２

（０􀆰 ３０２ ４）
０􀆰 ００１ ０

（１􀆰 １９９ ７）
０􀆰 ０００ ８

（０􀆰 ７４８ ９）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０００ ２

（１􀆰 ５６７ ０）
－０􀆰 ０００ １

（－０􀆰 ６７１ ２）
０􀆰 ０００ ６∗∗

（２􀆰 ５６１ ９）
０􀆰 ０００ ９∗∗∗

（３􀆰 ３５９ １）

Ｔｏｐ
０􀆰 ００３ ４∗∗∗

（１０􀆰 ２０２ ８）
０􀆰 ０００ ６

（０􀆰 ８５５ ０）
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（９􀆰 ７７３ ８）
０􀆰 ０１１ ２∗∗∗

（１０􀆰 ２２８ ７）

Ｄｕａｌ
０􀆰 ００８ ０

（０􀆰 ８３３ ４）
－０􀆰 ０５０ ８∗∗∗

（－２􀆰 ７０５ ９）
－０􀆰 ００４ ０

（－０􀆰 １５３ ３）
０􀆰 ０２８ ９

（０􀆰 ９８５ ８）

Ａｇｅ
－０􀆰 ００３ １∗∗∗

（－３􀆰 ５１８ ５）
０􀆰 ００５ ９∗∗∗

（３􀆰 ５１０ ３）
－０􀆰 ００７ ９∗∗∗

（－３􀆰 ３４８ ３）
－０􀆰 ００９ ６∗∗∗

（－３􀆰 ３５０ ２）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ３４９ ２∗∗

（－２􀆰 ０７７ ７）
２􀆰 ５６１ ４∗∗∗

（６􀆰 ７５４ ７）
－２􀆰 １２２ ２∗∗∗

（－４􀆰 ６４８ ９）
－０􀆰 ５５６ ２

（－０􀆰 ９２６ １）

Ｎ ２２ ６１９ １４ ４３９ ２２ ６１９ １５ ４５２

Ｒ２ ０􀆰 １２３ ９ ０􀆰 １９４ ７ ０􀆰 １８２ ３ ０􀆰 １５９ ９

（四） 异质性分析

１􀆰 企业规模异质性。
本文参考姜爱华等 （２０２２） ［１８］ 对企业规模的处

理， 将每年的样本按照资产规模从小到大排序处理，
排名前 ５０％划分为小规模企业， 排名后 ５０％划分为

大规模的企业， 回归结果如表 ６ 列 （１）、 列 （２） 所

示。 其中， 列 （１） 为小规模企业的回归结果， 列

（２） 为大规模企业的回归结果。 从结果来看， 在控

制其他变量的情况下， 政府采购对大规模企业的 ＥＳＧ
表现能够产生更大的促进作用。 其原因可能在于： 相

较小规模企业， 大规模企业可能本身就存在动力和意

愿去主动提高自身的 ＥＳＧ 表现， 加之政府采购给予

的资金支持起到了锦上添花的效果， 大规模企业可以

充分发挥自身优势， 谋求企业自身的高质量发展。
２􀆰 企业污染程度异质性。
本文参考李青原和肖泽华 （２０２０） ［４９］、 马永强等

（２０２１） ［５０］对重污染行业的界定， 结合证监会 ２０１２ 版

分类标准， 将行业代码为 Ｂ０６、 Ｂ０７、 Ｂ０８、 Ｂ０９、
Ｂ１０、 Ｂ１１、 Ｂ１２、 Ｃ１７、 Ｃ１８、 Ｃ１９、 Ｃ２２、 Ｃ２５、 Ｃ２６、
Ｃ２７、 Ｃ２８、 Ｃ２９、 Ｃ３１、 Ｃ３２、 Ｄ４４ 划分为重污染行

业， 其余行业为非重污染行业。 表 ６ 列 （ ３）、 列

（４） 分别为非重污染行业与重污染行业的回归结果。
结果显示， 政府采购对重污染企业的 ＥＳＧ 表现能够

产生更大的激励效果。 可能的原因是， 在近年来全社

３２



·财政税收· 　 ２０２３ 年第 ７ 期

会环保意识不断提高、 “双碳” 目标持续推进的大背

景下， 重污染行业在环境治理方面需要做的工作更

多、 相关需求更大， 政府采购所带来的更多的政府关

注度或将成为其加大环保投入、 开展环境治理的

动力。
３􀆰 企业生命周期异质性。
本文借鉴刘诗源等 （２０２０） ［５１］ 对企业生命周期的

设定， 使用现金流模式法将样本企业划分为成长期、
成熟期与衰退期， 分别考察不同生命周期下， 政府采

购对企业 ＥＳＧ 表现的影响差异。 表 ６ 列 （５） 至列

（７） 分别为成长期、 成熟期和衰退期的企业样本回归

结果。 从结果来看， 各时期政府采购对企业 ＥＳＧ 表现

的正向效果均显著， 相较于成长期企业， 政府采购对

于成熟期和衰退期企业的 ＥＳＧ 表现具有更强的促进作

用。 其原因可能在于： 对于处在成长期的企业来说，
政府采购可以创造更多的经济价值， 加快新兴企业的

成长； 对于处在成熟期的企业来说， 企业拥有较为可

观的资金和稳定的现金流， 政府采购带来的信号传递

作用往往会创造出更多的非经济价值， 促进企业去承

担更多的社会责任； 而对于处在衰退期的企业来说，
随着对市场需求的吸引的减弱， 衰退期企业更需要政

府采购 “大规模、 长周期、 高价值” 的市场需求和政

府的有力背书， 以此转变企业的经营模式， 使得企业

绝处逢生， 创造更多新兴价值， 扭转企业衰退局势。

表 ６ 异质性分析

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

小规模 大规模 非重污染 重污染 成长期 成熟期 衰退期

Ｇｐ
０􀆰 ０２７ ６∗∗∗

（６􀆰 ６７０ ３）
０􀆰 ０２８ ０∗∗∗

（６􀆰 ０４７ ３）
０􀆰 ０２８ ４∗∗∗

（８􀆰 ３３０ ９）
０􀆰 ０２８ ５∗∗∗

（４􀆰 ２６８ １）
０􀆰 ０２３ ９∗∗∗

（６􀆰 ３７８ ０）
０􀆰 ０２６ ８∗∗∗

（５􀆰 ６９３ ３）
０􀆰 ０３６ ９∗∗∗

（６􀆰 ９５７ ３）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ３２９ ８∗∗∗

（１０􀆰 ４３３ ０）
０􀆰 ３７８ １∗∗∗

（１７􀆰 ６１４ ６）
０􀆰 ３１０ ４∗∗∗

（２０􀆰 ６２５ ４）
０􀆰 ３０７ ４∗∗∗

（１１􀆰 ２０８ ６）
０􀆰 ２６４ ６∗∗∗

（１６􀆰 ６０７ １）
０􀆰 ３２５ ０∗∗∗

（１７􀆰 ６１８ ３）
０􀆰 ３４７ ７∗∗∗

（１６􀆰 １４１ ７）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

（－１４􀆰 ６３６ ６）
－０􀆰 ０１３ ８∗∗∗

（－１１􀆰 ７４５ ０）
－０􀆰 ０１４ １∗∗∗

（－１５􀆰 ５２７ １）
－０􀆰 ０１６ ７∗∗∗

（－１０􀆰 ７１３ １）
－０􀆰 ０１３ ２∗∗∗

（－１３􀆰 ８９５ ２）
－０􀆰 ０１６ ２∗∗∗

（－１４􀆰 １１９ ４）
－０􀆰 ０１７ ４∗∗∗

（－１４􀆰 ７１７ ２）

Ｗａｇｅ
－０􀆰 ２０３ ０∗∗∗

（－３􀆰 ９５５ １）
－０􀆰 ０２３ １

（－０􀆰 ４２３ ７）
－０􀆰 １２９ １∗∗∗

（－２􀆰 ９５３ ２）
－０􀆰 ０６０ ２

（－０􀆰 ７４６ １）
－０􀆰 ０８２ １∗

（－１􀆰 ７４６ １）
－０􀆰 ０６６ ６

（－１􀆰 ２１２ ６）
－０􀆰 １３９ ８∗∗

（－２􀆰 ３３２ ６）

Ｐｅｒｓｏｎ
０􀆰 ００１ １

（１􀆰 ０５２ ５）
０􀆰 ００１ ０

（０􀆰 ７５６ ６）
０􀆰 ０００ ７

（０􀆰 ７０６ ０）
０􀆰 ００３ ６

（１􀆰 ６３６ ５）
０􀆰 ００１ ０

（０􀆰 ９９４ ８）
０􀆰 ００１ １

（０􀆰 ８１５ ７）
０􀆰 ００１ ４

（１􀆰 ００５ ５）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０００ ６∗∗

（１􀆰 ９６８ １）
０􀆰 ０００ ７∗∗

（２􀆰 ０９８ １）
０􀆰 ０００ ６∗∗

（２􀆰 ３３１ ６）
０􀆰 ０００ ４

（０􀆰 ８８９ ２）
－０􀆰 ０００ ８∗∗

（－２􀆰 ３８６ ８）
０􀆰 ００１ ３∗∗

（２􀆰 ５４６ ０）
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（２􀆰 ９４１ １）

Ｔｏｐ
０􀆰 ０１４ ６∗∗∗

（１１􀆰 ５４３ ７）
０􀆰 ００３ ２∗∗

（２􀆰 ４４６ ４）
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（８􀆰 ４８４ ４）
０􀆰 ００８ ６∗∗∗

（４􀆰 ６２５ ４）
０􀆰 ００８ １∗∗∗

（７􀆰 ６８２ ９）
０􀆰 ００７ ５∗∗∗

（５􀆰 ７８６ ８）
０􀆰 ００９ ２∗∗∗

（６􀆰 ３１２ ２）

Ｄｕａｌ
－０􀆰 ０２０ ５

（－０􀆰 ６４５ １）
－０􀆰 ０１５ ８

（－０􀆰 ３８４ ９）
－０􀆰 ０１８ １

（－０􀆰 ６１４ １）
０􀆰 ０４１ ３

（０􀆰 ７５９ ７）
０􀆰 ０２６ ６

（０􀆰 ８６１ ８）
－０􀆰 ０３４ ６

（－０􀆰 ９００ ５）
－０􀆰 ０７８ ６∗

（－１􀆰 ７９１ ０）

Ａｇｅ
－０􀆰 ００６ ２∗

（－１􀆰 ９２６ １）
－０􀆰 ００７ ８∗∗

（－２􀆰 ４８３ ９）
－０􀆰 ００７ ５∗∗∗

（－２􀆰 ７９１ ３）
－０􀆰 ００９ ５∗

（－１􀆰 ９２３ ５）
－０􀆰 ００９ ３∗∗∗

（－３􀆰 ４０１ ７）
０􀆰 ０００ ５

（０􀆰 １５６ ８）
－０􀆰 ０１１ ８∗∗∗

（－２􀆰 ９５６ １）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－２􀆰 ２０２ ２∗∗

（－２􀆰 ３６６ ７）
－３􀆰 ８５６ ９∗∗∗

（－５􀆰 ８１９ ４）
－０􀆰 ５７６ ７

（－１􀆰 １２７ ２）
－２􀆰 ５３５ １∗∗

（－２􀆰 ３５７ ７）
－１􀆰 ５３３ ４∗∗∗

（－２􀆰 ６８３ ７）
－２􀆰 ０７９ ８∗∗∗

（－３􀆰 ２６７ ４）
－２􀆰 ５９０ ９∗∗∗

（－３􀆰 ５３３ ３）

Ｎ １１ ３１０ １１ ３０９ １６ ５００ ６ １１９ １０ ０３８ ７ ８０９ ４ ７６０

Ｒ２ ０􀆰 １８８ ４ ０􀆰 １８８ ７ ０􀆰 １９２ ４ ０􀆰 １６０ １ ０􀆰 １６１ ２ ０􀆰 １９５ ９ ０􀆰 ２５０ ５

五、 进一步分析

前述研究中， 通过基准模型回归、 内生性处理和

稳健性检验， 本文得到了相对稳健可信的核心结论，
即政府采购能够促进企业的 ＥＳＧ 表现。 但这只是针

对二者的因果关系进行了实证检验， 二者之间存在的

４２
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机制 “黑箱” 尚未打开。 因此在本小节， 对政府采

购和企业 ＥＳＧ 表现之间因果关系的作用渠道进行实

证检验。
借鉴温忠麟等 （２００４） ［５２］、 江艇 （２０２２） ［５３］的研

究， 构建中介效应检验的两个模型。 其中， 第一步模

型同上文模型 （１） 保持一致， 第二步模型如下：

Ｃｆ ／ Ｉｃ ／ Ａｔｔｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｇｐｉ，ｔ＋α２Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋α３Ｌｅｖｉ，ｔ
＋α４Ｗａｇｅｉ，ｔ＋α５Ｐｅｒｓｏｎｉ，ｔ＋α６Ｇｒｏｗｔｈｉ，ｔ

＋α７Ｔｏｐｉ，ｔ＋α８Ｄｕａｌｉ，ｔ＋α９Ａｇｅｉ，ｔ
＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ∑ Ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （２）

模型 （２） 中， Ｃｆ、 Ｉｃ、 Ａｔｔ 为中介变量， 分别代

表企业融资约束、 内部控制水平与企业关注度。 其

中， 企业融资约束参考葛结根 （２０１７） ［５４］的做法， 以

上市公司各年度 “经营活动净现金流 ／资产总额” 比

上当年企业资产总额来衡量， 该指标数值越大， 表示

企业融资约束越弱； 内部控制水平参考孟庆斌等

（２０１８） ［５５］的做法， 选择 “迪博·中国上市公司内部

控制指数” 来衡量， 该指数越高表明企业的内部控

制水平越高； 企业关注度参考王伊攀和朱晓满

（２０２２） ［４０］的做法， 选择 “一年内对该公司进行过跟

踪分析的分析师 （团队） 个数” （Ａｔｔ１） 和 “一年内

对该公司进行过跟踪分析的研报份数” （Ａｔｔ２） 来衡

量， 以上两个指标越大， 表明外界对企业的关注度越

高。 通过将企业融资约束、 内部控制水平与企业关注

度作为被解释变量， 分析政府采购影响企业 ＥＳＧ 表

现可能存在的作用机制。
（一） 影响机制检验： 融资约束缓解 （Ｃｆ）
表 ７ 列 （１） 为融资约束的机制分析。 从回归结

果来看， 政府采购与企业融资约束之间系数显著为

正， 即政府采购可以有效缓解企业的融资约束。 充足

的资金支持是企业发展的根基， 是企业未来发展规划

中的核心要素。 政府偏袒政策能显著影响企业融资约

束 （卢盛峰和陈思霞， ２０１７［５６］）， 政府采购一方面通

过大量稳定且持续的资金， 缓解企业资金周转压力；
另一方面通过采购订单的信用背书， 企业的 “信贷

光环” 得以增强， 从而有效降低企业在资本市场的

融资成本。 企业获得更加充足的资金， 更有动机在加

大绿色创新、 履行社会责任、 提高治理水平等方面予

以投入， 以实现企业更新迭代、 谋求企业未来长远发

展。 综上， 政府采购可以通过缓解融资约束进而提高

企业 ＥＳＧ 表现， 证实了假设 Ｈ２。

（二） 影响机制检验： 内部控制水平改善 （ Ｉｃ）
表 ７ 列 （２） 为内部控制水平的机制分析。 从回

归结果来看， 政府采购能够显著促进企业内部控制水

平的改善。 其原因可能在于： 其一， 政府采购给企业

带来的大量资源， 可以为企业内部控制建设提供更多

的资金支持， 为企业提高内部控制水平带来可能。 其

二， 为了获得政府采购订单、 与政府建立良好关系，
企业必须满足政府采购招标相关要求。 《政府采购

法》 第二十二条中， 对供应商的财务会计制度、 经

营活动有着明确的要求。 此外， 在中标后若出现违规

行为， 企业仍会受到质疑投诉与行政处罚的可能， 如

若出现处罚公示， 这对于企业未来的生产经营活动极

为不利。 因此， 政府采购可以为企业提高内部控制水

平提供正向激励。 而作为企业 ＥＳＧ 的核心内容之一，
内部控制水平是反映公司治理能力好坏的关键要素。
完善的企业内部控制制度能够使企业内部权责分配更

明确， 降低活动风险， 提升经营质量 （孟庆斌等，
２０１８［５５］）， 进而提高企业 ＥＳＧ 表现。 综上表明， 政

府采购可以改善企业内部控制水平进而提高企业 ＥＳＧ
表现， 假设 Ｈ３ 得到证实。

（三） 影响机制检验： 市场关注度提高 （Ａｔｔ）
表 ７ 列 （３）、 列 （４） 为市场关注度的机制分

析， 其中列 （３）、 列 （４） 分别显示政府采购与 “一
年内对该公司进行过跟踪分析的分析师 （团队） 个

数” （Ａｔｔ１） 和 “一年内对该公司进行过跟踪分析的

研报份数” （Ａｔｔ２） 的回归结果。 回归结果表明， 政

府采购与市场关注度显著正相关。 从市场关注度与企

业 ＥＳＧ 表现来看， 相较于一般投资者， 以市场分析

师或研报撰写人为主体的专业市场机构可以充分发挥

其职业特性， 通过长期追踪调查对企业的财务状况与

经营成果做出科学研判。 企业受到的市场关注度越高

意味着外在监督约束力越强， 这对于抑制企业违规行

为、 强化公司治理具有积极影响。 但由于投资者与企

业之间存在信息不对称的问题， 市场获取的信息是否

真实可信更大程度依赖于企业信息披露的真实性。 通

过前期招标、 审核， 获得政府采购的企业无疑是得到

政府的信用背书。 在政府采购信息公开的强制要求

下， 采购订单被赋予信号传递功能， 有效打破投资市

场与企业之间的信息壁垒， 自然会吸引更多市场的投

资关注， 在强化企业外部监督约束的同时有助于企业

获得更多资源， 由此实现政府采购可以通过提升市场

关注度来提高企业 ＥＳＧ 表现。 假设 Ｈ４ 得到证实。
５２
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表 ７ 影响机制检验

（１） （２） （３） （４）

Ｃｆ Ｉｃ Ａｔｔ１ Ａｔｔ２

Ｇｐ
０􀆰 ０５２ ６∗∗∗

（３􀆰 ２３２ ２）
１􀆰 ３４６ ３∗∗∗

（３􀆰 ８２３ ６）
０􀆰 ０７９ ３∗∗

（２􀆰 ３４６ ０）
０􀆰 １８７ ５∗∗

（２􀆰 ３２２ ９）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ９１１ ７∗∗∗

（１１􀆰 ５３４ ５）
３３􀆰 ９８６ １∗∗∗

（１４􀆰 ７４６ ２）
４􀆰 ３３３ ４∗∗∗

（２９􀆰 ９１９ ８）
１０􀆰 ２８０ ９∗∗∗

（２４􀆰 ７７８ ５）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０７３ ６∗∗∗

（－１４􀆰 ４９８ ２）
－１􀆰 ８８０ ７∗∗∗

（－１２􀆰 ８５６ ３）
－０􀆰 ０８９ ２∗∗∗

（－１４􀆰 ４２２ ５）
－０􀆰 ２０３ １∗∗∗

（－１３􀆰 ０４２ ９）

Ｗａｇｅ
１􀆰 ５６６ ４∗∗∗

（６􀆰 ５９３ ３）
１􀆰 ０５２ ４

（０􀆰 １８１ ０）
０􀆰 ３０７ １

（０􀆰 ９０９ ５）
－０􀆰 ００２ １

（－０􀆰 ００２ ４）

Ｐｅｒｓｏｎ
－０􀆰 ０４９ ３∗∗∗

（－９􀆰 ７０４ ９）
０􀆰 １６２ ３

（１􀆰 ２８８ ０）
０􀆰 ０３２ ９∗∗∗

（４􀆰 ５２９ ２）
０􀆰 ０７２ ６∗∗∗

（４􀆰 ０３６ ８）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０１１ １∗∗∗

（４􀆰 ５５５ ９）
０􀆰 ４９７ ３∗∗∗

（９􀆰 ０７７ ２）
０􀆰 ０３３ ３∗∗∗

（１６􀆰 ３１５ １）
０􀆰 ０８２ ６∗∗∗

（１６􀆰 １０７ ０）

Ｔｏｐ
０􀆰 ０３７ ６∗∗∗

（８􀆰 １１７ ６）
０􀆰 ８８２ ８∗∗∗

（６􀆰 ７３０ ４）
０􀆰 ０１９ １∗∗∗

（２􀆰 ５７７ ３）
０􀆰 ０３８ ８∗∗

（２􀆰 １０４ ６）

Ｄｕａｌ
－０􀆰 ００３ １

（－０􀆰 ０２１ ８）
１０􀆰 ５２５ ２∗∗∗

（３􀆰 ３２０ ６）
１􀆰 ０５２ ７∗∗∗

（４􀆰 ６２３ １）
２􀆰 ３２８ ３∗∗∗

（４􀆰 ２２７ ３）

Ａｇｅ
－０􀆰 ０００ ０

（－０􀆰 ００２ ４）
－１􀆰 １１６ ３∗∗∗

（－３􀆰 ２４８ ４）
－０􀆰 ０９８ ６∗∗∗

（－４􀆰 ８０４ ９）
－０􀆰 １８４ ２∗∗∗

（－３􀆰 ５４８ ５）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－３８􀆰 ３９０ ７∗∗∗

（－１４􀆰 ４２１ ０）
－５５１􀆰 ０２７ ２∗∗∗

（－７􀆰 ８９０ ０）
－８７􀆰 ９６７ ８∗∗∗

（－１９􀆰 １３３ ３）
－２００􀆰 ８５２ ７∗∗∗

（－１６􀆰 ８８１ ６）

Ｎ ２２ ６１９ １７ ２２８ ２２ ６１９ ２２ ６１９

Ｒ２ ０􀆰 １２０ ０ ０􀆰 １２３ ９ ０􀆰 ３０１ ７ ０􀆰 ２７５ ４

六、 研究结论与政策启示

加快构建新发展格局， 着力推动高质量发展是我

国 “十四五” 乃至更长远的发展目标。 本文利用

２０１５—２０２１ 年 Ａ 股上市公司数据， 实证检验了政府

采购对企业 ＥＳＧ 表现的影响效果及其内在机制。 本

文研究结果表明： 第一， 政府采购对提高企业 ＥＳＧ
表现发挥了显著的正向激励作用， 表明政府采购有助

于提高企业高质量发展能力。 第二， 通过异质性分析

发现， 当企业的经营规模较大、 所属行业污染严重、
所处生命周期更成熟时， 政府采购对企业 ＥＳＧ 表现

的提升作用更为显著。 第三， 政府采购可以通过有效

缓解融资约束、 改善内部控制水平和提高市场关注度

的渠道为企业提升 ＥＳＧ 表现提供内在激励和外在

动力。
本文围绕环境、 社会和治理为核心的企业高质量

发展主题， 探究我国政府采购对企业 ＥＳＧ 表现的影

响具有重要的理论价值和现实意义。 根据以上研究结

论， 本文提出如下政策建议。 从政府角度来看， 一是

充分发挥政府在 ＥＳＧ 体系建设中的主导作用。 当前

我国 ＥＳＧ 发展如火如荼， 相关理论研究与实践探索

都处于初期发展阶段， 政府需要发挥主体优势不断健

全 ＥＳＧ 相关制度建设， 为推动 ＥＳＧ 理念在我国更好

地发展提供制度保障。 通过完善政府采购政策功能中

关于体现 ＥＳＧ 核心内容的清单设计， 以法律法规等

形式进一步明晰采购功能发挥的范围。 二是政府在强

化采购政策目标的同时， 考虑实现采购决策与供应商

属性特征充分结合。 由于政府采购政策效果会受企业

自身特征影响， 政府在进行采购时应从行业、 规模、
发展周期等多角度出发， 充分做好采购前期的需求论

证与供应商的调查工作， 因 “企” 制宜地发挥政府

采购的政策功能。 从企业角度来看， 一是企业应充分

利用政府采购带来的相关显性或隐性的资源支持， 为

企业提高自身 ＥＳＧ 表现赢得更加充分的物质条件；
二是要针对企业自身特点， 结合产权性质、 行业特

点、 自身规模以及发展周期等企业性质， 做出合理的

６２
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企业 ＥＳＧ 发展规划， 提高自身抗风险能力， 充分发

挥市场主体的作用， 满足企业自身、 政府、 公众等多

方的共同利益需求， 为实现我国经济高质量发展添砖

加瓦。
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信用风险传染、 投资者情绪与债券发行定价
Ｃｒｅｄｉｔ Ｒｉｓｋ Ｃｏｎｔａｇｉｏｎ， Ｉｎｖｅｓｔｏｒ Ｓｅｎｔｉｍｅｎｔ ａｎｄ Ｂｏｎｄ Ｉｓｓｕａｎｃｅ Ｐｒｉｃｉｎｇ

苏　 洁 王　 勇
ＳＵ Ｊｉｅ ＷＡＮＧ Ｙｏｎｇ

［摘　 要］ 债券违约事件连续爆发后如何防范信用风险的传染、 保护债权人利益成为防范化解重

大金融风险的重中之重。 为此， 本文选取 ２０１４ 年至 ２０２２ 年 ６ 月发行的信用债， 探究债券违约的信用

风险传染效应。 结果表明， 公司发债前， 行业爆发违约事件， 会显著提高债券的风险溢价并降低债券

成功发行率， 同时违约规模越大， 债券发行定价越高。 机制分析显示， 债券违约释放的信用风险降低

了机构投资者情绪， 进而影响了债券的发行定价。 进一步研究发现， 风险传染效应在民营企业中最强

烈， 其次是地方国有企业， 最后是中央国有企业。 研究结果还表明， 公司的盈利能力弱、 没有上市、
资产规模小以及信用评级低， 同行业债券违约越能显著提高公司债券的发行定价。 在房地产业高杠杆

发展的时代背景下， 相比制造业、 批发和零售业， 在房地产行业中风险的传染效应更强烈。 本文为债

券违约的信用风险传染效应提供了经验证据， 并阐明了违约对债券发行定价的影响机理， 对当前我国

出台债务风险防控政策、 维护金融市场稳定具有启示意义。
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一、 引言

党的十九大以来， 防范化解重大金融风险成为中

央经济工作会议关注的重点， 防控债券违约风险又是

重中之重。 自 ２０１４ 年 “１１ 超日债” 违约之后， 债市

违约事件频发， 尤其是 ２０２０ 年 ６ 月恒大集团商票出

现兑付逾期， 地产债的违约主体从中小房企发展至龙

头企业， 之后地产债出现违约潮， 泰禾集团、 天津房

地产集团、 四川蓝光发展、 华夏幸福以及阳光城集团

等房地产企业先后发生债券实质性违约。 Ｗｉｎｄ 数据

显示， ２０２０ 年累计违约地产债 １２ 支， 违约金额达

２１４􀆰 ５ 亿元， ２０２１ 年累计违约地产债 ３７ 支， 同比增

长 ２０８％， 违约金额高达 ５３１􀆰 ９ 亿元， 同比增长

１４８％， ２０２２ 年上半年累计违约地产债 ２８ 支， 违约金

额已达 ２２１􀆰 ６ 亿元。 同时房地产企业发债融资明显减

少， ２０１７—２０１９ 年债券发行支数的年均增长率为

１７％， 发行规模的年均增长率为 １０％， ２０２０—２０２２
年 ６ 月发行支数的年均增长率为－１９％， 发行规模的

年均增长率为－１２％。 地产债连续违约导致行业内相

关债券发行受阻， 并进一步引发债券市场信用危机，
打击了投资者信心。 随着房地产行业债务危机的进一

步演化， 多家企业的项目暴露出停工烂尾风险， 导致

江西、 武汉、 郑州等地相继出现业主集体断供事件。
为了避免停工规模的螺旋式增长， 各地政府出台一系

列救助方案， 促使企业复工复产 “保交楼”。 房地产

债务风险继续向其他行业蔓延， 不仅加剧银行不良贷

款率的提升， 引发地产中介等相关行业失业人数剧

增， 供应商等关联企业也因为商票逾期等问题陷入债

务困局。 因此， 基于行业维度研究债券违约的信用风

险传染效应， 不仅是保护债权人利益的需要， 更是防

范化解重大金融风险所必须重视的命题。
连续爆发的违约事件引发了市场的负面情绪， 产

生了巨大的经济运行成本。 一方面， 债务违约释放了

信用风险信号， 损害企业价值， 造成投资者损失

（Ｂｅｎｅｉｓｈ 和 Ｐｒｅｓｓ， １９９５［１］； Ｇｌｏｖｅｒ， ２０１６［２］ ）； 另一

方面， 债务违约具有较强的传染效应 （Ａｃｈａｒｙａ 等，
２００７［３］； Ｊｏｒｉｏｎ 和 Ｚｈａｎｇ， ２００９［４］； Ｂｏｏｎｅ 和 Ｉｖａｎｏｖ，
２０１２［５］）， 尤其会在行业内传染 （Ｌｅｉｔｎｅｒ， ２００５［６］ ），
这将消耗同一行业内的信用资本， 给整个行业的企业

债务融资带来不利影响。 理论上， 行业内爆发的债券

违约事件为市场提供了新信息， 提高了投资者感知的

信用风险水平 （Ｂｅｒｎｅｔ 和 Ｇｅｔｚｅｎ， ２００８［７］ ）， 这将促

使投资者对同行业企业发行的债券索取更高的风险溢

价， 进而提高企业的债务融资成本， 构成信用风险传

染的定价效应。 目前在我国债券市场， 已有相关研究

相对匮乏， 尤其缺乏针对债券违约传染的作用机制以

及深入公司所有权性质、 财务特征以及区域差异等角

度的系统研究。
基于此， 本文以 ２０１４ 年 １ 月至 ２０２２ 年 ６ 月公开

发行的公司债、 企业债、 中期票据以及短期融资券为

研究对象， 实证检验我国债券违约的信用风险传染效

应。 研究结果表明， 与理论预期相一致， 债券违约事

件的爆发， 会显著提高同行业公司债券的风险溢价，
债券违约的规模越大， 债券的发行定价水平也越高，
而机构投资者情绪是债券违约风险传染效应的作用中

介。 同时发现债券违约还会显著降低债券的发行成功

率， 且对低评级企业的降低作用更明显。 在尽可能控

制发行人和债券的特征变量后， 本文研究还发现信用

风险传染的定价效应在不同所有制企业之间存在异质

性， 在民营企业中风险传染效应最强烈， 其次是地方

国有企业， 最后是中央国有企业。 进一步的研究发

现， 公司特征也会对债券的风险溢价产生重要影响，
具体而言， 公司的盈利能力较弱、 没有上市、 公司规

模较小以及信用评级低， 同行业债券违约越能显著提

高公司债券的发行定价。 另外， 在房地产业高杠杆发

展的时代背景下， 相比制造业、 批发和零售业， 房地

产行业中的风险传染效应更强烈。 最后， 随着地方政

府融资平台相关监管政策逐渐趋严， 研究发现相对于

一般产业债， 城投债的发行定价更容易受到信用风险

的负面冲击， 表现为债券信用利差更高。
本文可能的边际贡献在于： 第一， 立足于我国防

范化解重大金融风险的政策背景， 以及债券违约常态

化尤其是地产债出现违约潮后引发银行、 供应商等关

联企业发生连锁债务危机的现状， 本文首次对比研究

了制造业、 批发零售业和房地产行业中违约事件对债

券发行定价的影响， 针对不同行业特别是涉及房地产

行业的探讨， 不仅为研究信用风险传染的定价效应提

供了新的视角， 而且有助于增强本文研究的现实意

义。 第二， 丰富了债券发行定价影响机制的相关研

究。 与以往研究相比， 本文不仅关注同行业违约的传

染效应， 而且基于债市违约事件频发对投资者信心的

冲击， 创新性地挖掘了机构投资者情绪这一作用中

介， 补充了违约风险对债券发行定价微观机制的研

究。 相关结论对于监管部门重视市场沟通， 及时回应
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市场关切， 建立健全多元化的债券违约处置机制具有

启发意义。 第三， 完善了信用风险传染效果的研究。
首先针对债券违约规模进行门槛效应检验， 研究发现

同行业发生债券违约与债券的发行定价水平之间存在

非线性特征； 其次从企业的产权性质和财务特征等角

度探讨了违约对债券发行定价的异质性影响； 最后基

于债券特征， 考察违约的信用风险在城投债和产业债

之间不同的传染效果。 这为防范化解重大金融风险提

供了更为细致和有针对性的实证依据。

二、 文献综述与研究假设

（一） 文献综述

现有文献对债券发行定价的影响因素展开了多维

度研究。 从发行人外部来看， Ｂｅｒｎａｎｋｅ 和 Ｇｅｒｔｌｅｒ
（１９９５） ［８］研究发现货币政策通过影响企业的资产负

债表对债券的信用利差产生影响。 Ｄａｎｉｅｌｓ 和 Ｖｉｊａｙａ⁃
ｋｕｍａｒ （２００７） ［９］ 发现规模更大、 声誉更高的承销商

发行的债券利差更低， 意味着承销商声誉有助于减少

债券投资者和发行人之间的信息不对称。 王雄元等

（２０１５） ［１０］通过对短期融资券的研究发现宏观经济波

动性能显著影响债券的风险溢价。 王博森等 （２０１６）［１１］

和钟宁桦等 （２０２１）［１２］ 研究表明政府的隐性担保预期

会影响投资者对债券风险的判断， 从而影响企业的债

务融资成本， 同时隐性担保预期在不同评级、 不同地

区以及不同债券种类中存在明显差异。 林晚发等

（２０１９） ［１３］研究也表明承销商评级通过降低发债的信

息不对称和为发行人进行担保两种机制降低了债券信

用利差。 黄振和郭晔 （２０２１） ［１４］研究显示纳入央行担

保品管理框架的债券信用利差明显低于未纳入框架的

债券， 且在不同所有制企业中央行担保品管理框架降

低债券信用利差的作用存在明显的异质性。 徐思等

（２０２２） ［１５］采用双重差分法发现我国 “一带一路” 倡

议能显著降低公司债信用利差。 从发行人基本面来

看， 何平和金梦 （２０１０） ［１６］通过真实利息成本回归模

型研究发现发行人主体评级与债券的发行定价负相

关。 Ａｌｍａｚａｎ 和 Ｓｕａｒｅｚ （２００３）［１７］、 Ｌｕ 等 （２０１０）［１８］、
周宏等 （２０１８） ［１９］研究表明良好的公司治理可以降低

债券的信用利差。 沈红波等 （２０１８） ［２０］从银行授信的

视角研究发现， 通过为企业提供增量信息， 银行授信

额度的提升能显著降低债券的信用利差。 佟岩等

（２０２２） ［２１］研究表明企业集团的债券集中管理通过资

源整合发挥共同保险效应， 从而显著降低债券信用

利差。 从债券契约条款角度来看， Ｈｓｕｅｈ 和 Ｋｉｄｗｅｌｌ
（１９８８） ［２２］研究得克萨斯州债券担保计划对州内债券

借贷成本的影响， 发现担保能够降低 Ａ 级和 Ｂａａ 级

债券的融资成本。 陈超和李镕伊 （２０１４） ［２３］研究发现

发行人通过设计债券契约条款可以提高投资者保护强

度， 从而降低债券发行定价。 陈关亭等 （２０２１） ［２４］研

究表明多重信用评级可以向市场传递更多的信息， 从

而显著降低债券信用利差。 杨国超和蒋安璇 （２０２２）［２５］

研究发现， 交叉违约制度并未起到保护投资者利益的

作用反而显著提高了债券信用利差， 加剧了系统性金

融风险。 林晚发等 （２０２２） ［２６］研究表明担保等条款释

放了企业事前资质较差的信号， 会提高债券的风险

溢价。
随着债券违约的常态化， 国内学术界开始关注债

券违约的经济影响。 黄小琳等 （２０１７） ［２７］发现市场出

现违约事件后， 相比非涉事评级机构， 涉事评级机构

的市场份额会下降， 评级意见的作用也会降低。 王叙

果等 （２０１９） ［２８］研究发现， 国企债券违约后不仅会显

著提高自身的融资成本， 而且还会降低省内其他国企

的信用评级。 张春强等 （２０１９） ［２９］发现债券违约存在

行业内的传染效应， 违约能提高同行业债券的风险溢

价， 同时违约事件特征、 公司特征以及产业结构都会

影响债券违约对公司发债定价的作用效果。 宁博等

（２０２０） ［３０］发现， 债券违约事件的发生将提高同城市

非违约民营企业的融资约束， 从而使其进行更多向上

的真实盈余管理活动， 但对同行业非违约企业的影响

并不明显。 王立夫和王一鸣 （２０２１） ［３１］发现， 违约频

发时期， 民营企业较低等级债券融资成本上升， 而民

企高等级债券和国企较高等级债券融资成本反而

下降。
从以往的研究中可以看出， 目前关于债券发行定

价的研究主要从宏观政策、 发行人基本面和债券契约

条款等维度展开， 为分析债券定价的影响机理提供了

理论启发和文献依据； 而既有对于债券违约经济影响

的探究相对匮乏， 且关于信用风险传染效应的研究尚

未取得一致性结论， 为此， 本文基于行业维度考察债

券违约对一级市场发债定价的影响。
（二） 理论分析与研究假设

在公司正常经营的情况下， 债券投资者无法完全

获得公司内部的财务经营信息， 导致债券发行人与投

资者之间存在严重的信息不对称问题。 债券违约作为

影响较为恶劣的负面事件向债券市场释放了信用风险

１３
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的信号， 这将破坏投资者对同一行业非违约公司的信

心， 对同行业公司的债券融资成本造成不利影响。 具

体地， 本文从投资者和发行人两个角度论述债券违约

形成的信用风险在同行业的传染效应。
对债券发行人而言， 同行业公司面临相同的宏观

和行业冲击， 这将导致行业内公司的业绩回报和风险

变化呈现出同步性， 为违约风险的传染提供了客观基

础。 在生产决策方面， 公司的经营范围、 产品定量定

价、 设备购置更新等都会受到同行业影响， 因此行业

内公司的经营风险会趋于同步。 在财务政策方面， 公

司管理层将同行业公司的融资决策作为重要参考信息

（Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ， ２０１４［３２］ ）， 这种行为学习模式使

得行业内公司在调整资本结构时会出现 “同群效应”
（陆蓉等， ２０１７［３３］ ）， 进而促使同行业公司财务风险

的变化也逐渐一致。
对债券投资者而言， 债券 “刚性兑付” 打破后，

投资者对债券市场的信任逐渐下降， 债券的频繁违约

不仅使投资者不信任个别公司， 甚至还因信任缺失而

波及到同行业非违约公司。 投资者情绪是投资者对证

券未来现金流和违约风险的预期估值 （Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒ⁃
ｇｌｅｒ， ２００６［３４］）， 投资者情绪波动会影响债券的发行

定价 （李永等， ２０１８［３５］； 杨璐和方静， ２０２１［３６］ ）。
债券违约释放的信用风险加剧了投资者的恐慌情绪，
这将提高投资者对信用风险的预期， 进而促使投资者

对同行业公司发行的债券索取更高的风险溢价。
综上所述， 同行业公司的风险呈现同步变化是客

观存在的， 违约事件爆发后， 信用风险会经行业途径

进行传染， 降低债券对投资者的吸引力并提高投资者

感知的风险水平， 由此导致投资者对同行业公司债券

索取更高的风险投资回报要求， 最终表现为发行人的

债券信用利差显著提高、 债券发行成功的概率显著降

低。 基于此， 本文提出假设 Ｈ１ 和 Ｈ２：
Ｈ１： 公司发债前， 行业爆发违约事件， 会显著

提高债券的风险溢价。
Ｈ２： 公司发债前， 行业爆发违约事件， 会显著

降低债券发行成功率。
债券违约作为影响投资者情绪的负面事件， 会对

债券风险溢价产生影响。 随着债券违约规模的变化，
投资者情绪也逐渐调整。 债券违约规模在一定阈值内

对市场的冲击较小， 特别是在债券违约常态化背景

下， 有限范围的小规模违约对投资者情绪的影响相对

较小， 也不会明显阻碍债券市场的长期健康发展。 在

违约规模超过一定阈值以后， 大规模的债券违约会提

高市场的关注度， 一般而言， 大额债券的发行人资产

规模也更大， 在行业内具有更重要的影响力， 此时的

债券违约事件更容易造成信用风险的传染， 从而导致

投资者情绪的波动， 并最终提高债券的发行定价。 综

上所述， 违约事件对债券风险溢价的影响会因违约规

模的增加而呈现出变化， 表现为门槛效应， 只有当违

约规模超越了一定的门槛水平， 才可能显著提升债券

的风险溢价。 基于此， 本文提出假设 Ｈ３：
Ｈ３： 违约事件对债券发行定价的影响具有非线

性特征， 在债券违约规模超过阈值之后， 违约事件会

显著提高债券的风险溢价。

三、 研究设计

（一） 样本选择

２０１４ 年中国债券市场首次出现实质性违约事件，
基于此， 本文的研究对象为 ２０１４—２０２２ 年 ６ 月发行

的全部公司债、 企业债、 中期票据和短期融资券。 首

先剔除变量缺失和金融行业的数据， 同时为避免异常

值干扰结果， 对财务变量进行上下 １％的缩尾处理。
本文使用的债券和发行人数据均来自 Ｗｉｎｄ 数据库，
投资者信心指数、 新股发行个数以及封闭式基金折价

率等指标来自 ＣＳＭＡＲ 数据库。
（二） 模型设计与变量

为检验债券违约对一级市场发债定价的影响， 本

文参考 Ｃａｍｐｂｅｌｌ 和 Ｔａｋｓｌｅｒ （ ２００３） ［３７］、 张春强等

（２０１９） ［２９］、 黄振和郭晔 （２０２１） ［１４］ 的做法， 构建模

型 （１）、 （２） 进行实证检验。

Ｓｐｒｅａｄ＝β０＋β１Ｄｅｆ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋β３∑Ｙｅａｒ ＋ β４∑Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＋ ε （１）

Ｓｕｃｃｅｓｓ＝Ｐ（δ０＋δ１Ｄｅｆ＋δ２Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋δ３∑Ｙｅａｒ ＋ δ４∑ Ｐｒｏｖｉｎｃｅ）＋ε （２）

式中， Ｓｐｒｅａｄ 为债券的信用利差。 沿袭已有多数

文献的处理方法 （Ｃａｍｐｂｅｌｌ 和 Ｔａｋｓｌｅｒ， ２００３［３７］； 钟

辉勇等， ２０１６［３８］； 杨国超和蒋安璇， ２０２２［２５］ ）， 本

文将信用利差定义为债券票面利率与发行当日同期限

国债收益率的差值， 如果债券期限无法与国债期限相

匹配， 则采用线性插值法估算相应期限的国债收益

率。 Ｓｕｃｃｅｓｓ 表示债券是否发行成功， 取 １ 时表示成

功， 取 ０ 时表示失败。 Ｄｅｆ 为债券发行前同行业是否

发生债券违约事件的虚拟变量。 为尽最大可能保证传

２３
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染效应的实证结果可信， 本文的同行业是指同属于

Ｗｉｎｄ 行业的第四级行业。 Ｗｉｎｄ 资讯发布的最新行业

分类标准显示， 在全面借鉴了权威的国际标准 ＧＩＣＳ
（Ｇｌｏｂａｌ Ｉｎｄｕｓｔｒｉｅｓ Ｃｌａｓｓｉｆｉｃａｔｉｏｎ Ｓｔａｎｄａｒｄ） 的基础上，
在我国构建了四级行业分类体系， 其中包括 １１ 个一

级行业， ２４ 个二级行业， ６９ 个三级行业以及 １６１ 个

四级行业。 同时， 借鉴张春强等 （２０１９） ［２９］和王叙果

等 （２０１９） ［２８］的做法， 若债券起息日之前的 ３６０ 天内

发生同行业违约事件， 则 Ｄｅｆ 取值为 １， 否则为 ０。
β１ 和 δ１ 是本文重点关注的系数， β１ 表示同行业违约

对债券发行风险溢价的平均影响， δ１ 表示违约对债

券发行成功率的影响。
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 为控制变量， 参考 ＤｅＢｏｓｋｅｙ 和 Ｇｉｌｌｅｔｔ

（２０１３） ［３９］、 王永钦和徐鸿恂 （２０１９） ［４０］、 钟宁桦等

（２０２１） ［１２］以及吕怀立等 （２０２１） ［４１］ 的研究， 本文的控

制变量具体包括债券规模、 期限、 是否有担保等债券

信息， 发行人滞后一期的企业规模、 总资产报酬率、
资产负债率、 已获利息倍数、 Ｚ 值破产风险系数、 第

一大股东持股比例、 信用评级、 是否上市、 是否国有

企业等发行人信息。 同时还控制了年份 Ｙｅａｒ 和省份

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ 固定效应。 本文主要变量的定义如表 １ 所示。

表 １ 变量定义

变量 变量定义

Ｓｐｒｅａｄ
信用利差， 债券票面利率 －发行当日同期限国债收

益率

Ｓｕｃｃｅｓｓ 债券发行结果， 成功时取 １， 失败时取 ０

Ｄｅｆ
虚拟变量， １ 表示同行业存在债券违约事件， 否则

为 ０

Ｓｉｚｅ 债券发行规模的自然对数

Ｔｅｒｍ 债券的发行期限

Ｇｕａｒａｎｔｅｅ
是否有不可撤销连带责任担保、 抵押、 质押等担保措

施， 是取 １， 否则取 ０

Ｌｉｓｔ 发行人是否为上市企业

ＳＯＥ 发行人是否为国有企业

Ｓｈａｒｅ 第一大股东持股比例

ＲＯＡ 总资产报酬率， （利润总额＋利息费用） ／ 资产总额

Ｚ 破产风险系数

Ｌｅｖ 资产负债率， 总负债 ／ 总资产

Ａｓｓｅｔ 发行人总资产的自然对数

Ｃｏｖｅｒａｇｅ 已获利息倍数， 息税前利润 ／ 利息费用

Ｒａｔｉｎｇ
发行人信用评级， ＡＡＡ 为 ５， ＡＡ＋为 ４， ＡＡ 为 ３，
ＡＡ－为 ２， Ａ＋及以下为 １

四、 实证结果与分析

（一） 主要变量的描述性统计

表 ２ 是变量的描述性统计结果。 数据显示， 债券

信用利差的均值为 １􀆰 ８０４％， 标准差为 １􀆰 ３， 说明债

券的风险溢价显著存在且个体之间差异较大。 债券成

功发行概率的平均值为 ０􀆰 ９４１。 同行业违约在总样本

中占比为 ５２􀆰 ９％， 表明自 ２０１４ 年 “１１ 超日债” 违约

以来， 债券违约逐渐进入常态化阶段， 针对债券违约

的研究已不容忽视。 此外， 债券发行期限的均值为

２􀆰 ５５２ 年， 发行人第一大股东持股比例的均值为

８０􀆰 ３％， 总资产报酬率的均值为 ３􀆰 ４４９％， 资产负债

率的均值为 ６２􀆰 ６３％， 已获利息倍数的均值为 ８􀆰 ７５９；
主体评级的均值为 ４􀆰 １３１， 说明整体上发行人信用评

级落在 ＡＡ＋附近， 债券特征和发行人基本面变量均

存在较明显的差异， 这为后续研究的开展提供了基

础， 同时变量的描述性统计结果也与已有研究较为相

似 （钟辉勇等， ２０１６［３８］； 张春强等， ２０１９［２９］； 黄振

和郭晔， ２０２１［１４］； 佟岩等， ２０２２［２１］）。

表 ２ 主要变量的描述性统计

变量 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

Ｓｐｒｅａｄ １􀆰 ８０４ １􀆰 ３００ －１􀆰 １３６ １􀆰 ４６７ １１􀆰 ０１２

Ｓｕｃｃｅｓｓ ０􀆰 ９４１ ０􀆰 ２３６ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｄｅｆ ０􀆰 ５２９ ０􀆰 ４９９ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｓｉｚｅ １１􀆰 ２９０ ０􀆰 ７７１ ６􀆰 ２１５ １１􀆰 ３７４ １４􀆰 ５０９

Ｔｅｒｍ ２􀆰 ５５２ ２􀆰 ２７４ ０􀆰 ０１９ ２􀆰 ０００ ２４􀆰 ０００

Ｇｕａｒａｎｔｅｅ ０􀆰 ０９４ ０􀆰 ２９２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｌｉｓｔ ０􀆰 １５７ ０􀆰 ３６３ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

ＳＯＥ ０􀆰 ８９９ ０􀆰 ３０１ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｓｈａｒｅ ０􀆰 ８０３ ０􀆰 ２５０ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ９００ １􀆰 ０００

ＲＯＡ ３􀆰 ４４９ ２􀆰 ６４６ －０􀆰 ７３９ ２􀆰 ８５９ １３􀆰 ８５３

Ｚ １􀆰 １５８ ０􀆰 ６３３ ０􀆰 ０９９ １􀆰 ０５９ ３􀆰 ６３６

Ｌｅｖ ６２􀆰 ６３０ １２􀆰 ７１９ ２５􀆰 ２９７ ６４􀆰 １７１ ８６􀆰 ５１３

Ａｓｓｅｔ １５􀆰 ６９９ １􀆰 ３２２ １２􀆰 ７４５ １５􀆰 ５９１ １８􀆰 ８６０

Ｃｏｖｅｒａｇｅ ８􀆰 ７５９ ２４􀆰 ０１０ －０􀆰 ５８８ ２􀆰 ８４１ １９５􀆰 ８２７

Ｒａｔｉｎｇ ４􀆰 １３１ ０􀆰 ９１１ １􀆰 ０００ ４􀆰 ０００ ５􀆰 ０００

为进一步观察债券违约事件发展的动态趋势， 本

文从违约数量、 规模以及发行人企业性质等视角对违

约事件进行梳理。 总体来看， ２０１４—２０２２ 年 ６ 月，
债券市场共有 ６６５ 只债券发生实质性违约， 随违约事

３３
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件的发展， 违约主体也逐渐向高信用等级、 股东背景

强的发行人转移。 从违约数量和规模来看， ２０１４ 年

至 ２０１７ 年， 债券违约情况相对较少， 违约债券从

２０１４ 年的 ６ 只上升到 ２０１７ 年的 ２７ 只， 违约金额从

１３􀆰 ４ 亿元到 ２２０ 亿元， 违约数量和金额呈现波动上

升趋势； ２０１８ 年后信用风险暴露， 违约呈现大幅增

长态势， 违约债券突破 １００ 只， 违约金额超过 １ ０００
亿元。 从发行人企业性质来看， ２０１４ 年 ６ 只民营企

业债券发生违约打破了刚性兑付； ２０１５ 年开始出现

中央和地方国有企业的债券违约事件， 但违约数量仍

小于民营企业； ２０２０ 年以来信用风险向国有企业迁

移， ２０２０ 年国企违约债券达到 ５２ 只， 民营企业违约

债券为 ５６ 只。
（二） 基准回归

基于前文的研究设计， 本部分检验债券发行前同

行业违约对其发债定价的影响。 表 ３ 分别列示了加入

不同控制变量的回归结果， 在这 ４ 列结果中， 虚拟变

量 Ｄｅｆ 的回归系数均在 １％的水平上显著为正。 以列

（４） 为例， 同行业债券违约提高了债券的信用利差

０􀆰 １５３， 由此可知在一级市场违约的信用风险经行业

传染， 确实提高了债券的发行定价。 从经济意义上来

看， 同行业发生违约事件的公司其债券信用利差平均

提高了 １５􀆰 ３ 个基点， 约等于债券信用利差平均值的

８􀆰 ４８％， 说明债券违约的信用风险传染效应具有显著

的经济意义， 本文的假设 Ｈ１ 得到验证。
同时， 债券和发行人特征变量也会影响债券发行

定价。 表 ３ 结果显示， Ｒａｔｉｎｇ 与信用利差负相关， 这

是因为评级越高， 发行人违约风险越低， 从而债券的

风险溢价也越低。 ＳＯＥ 和 Ｌｉｓｔ 的回归系数显著为负，
意味着发行人是国有控股或者上市， 发行债券的信用

利差都会更低。 Ｇｕａｒａｎｔｅｅ 的回归系数显著为正， 意

味着发行债券时采取担保措施反而会提高债券的信用

利差， 原因在于投资者认为担保是发行人资质较差的

信号， 从而要求更高的风险溢价 （林晚发等， ２０２２［２６］）。
Ｌｅｖ 的系数显著为正， 意味着发行人偿债压力越大、
破产风险越高， 信用利差也越大。

表 ３ 同行业违约对债券信用利差的影响

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ３３７∗∗∗

（３０􀆰 ９７）
０􀆰 ２０１∗∗∗

（２２􀆰 ５７）
０􀆰 １６２∗∗∗

（１８􀆰 ２８）
０􀆰 １５３∗∗∗

（１８􀆰 ４２）

续前表

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｒａｔｉｎｇ
－０􀆰 ８４１∗∗∗

（－１４３􀆰 ５６）
－０􀆰 ７９１∗∗∗

（－１１２􀆰 ７２）
－０􀆰 ７６０∗∗∗

（－９１􀆰 ９２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ０６１∗∗∗

（－８􀆰 ７３）
－０􀆰 ０７０∗∗∗

（－９􀆰 ３６）

Ｔｅｒｍ
０􀆰 ０６８∗∗∗

（３７􀆰 ０８）
０􀆰 ０８２∗∗∗

（４４􀆰 ２６）

Ｇｕａｒａｎｔｅｅ
－０􀆰 ０２３
（－１􀆰 １７）

０􀆰 ０４９∗∗∗

（２􀆰 ６１）

Ｌｉｓｔ
－０􀆰 ２２６∗∗∗

（－１４􀆰 ７１）

ＳＯＥ
－１􀆰 １１５∗∗∗

（－５９􀆰 １４）

Ｓｈａｒｅ
－０􀆰 １６４∗∗∗

（－６􀆰 ４８）

ＲＯＡ
－０􀆰 ０３４∗∗∗

（－１８􀆰 ６１）

Ｚ
０􀆰 １４５∗∗∗

（１８􀆰 ８０）

Ｌｅｖ
０􀆰 ００９∗∗∗

（２２􀆰 ２５）

Ａｓｓｅｔ
０􀆰 ０７３∗∗∗

（１３􀆰 ３７）

Ｃｏｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ０００∗

（－１􀆰 ７８）

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
１􀆰 ８４７∗∗∗

（６２􀆰 ４９）
５􀆰 ２３２∗∗∗

（１５５􀆰 ９９）
５􀆰 ５８７∗∗∗

（７０􀆰 ９３）
４􀆰 ９７１∗∗∗

（６０􀆰 ４３）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ２３６ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ５１０ ０􀆰 ５７８

　 　 注： ∗∗∗表示 ｐ＜０􀆰 ０１， ∗∗表示 ｐ＜０􀆰 ０５， ∗表示 ｐ＜０􀆰 １， 括号内为稳

健 ｔ 统计量或 ｚ 统计量， 下同。

接下来考察违约事件对同行业债券成功发行率的

影响。 在本文的样本区间， 从 Ｗｉｎｄ 数据库获取未成

功发行的企业债、 公司债、 短期融资券和中期票据，
剔除财务数据缺失的样本， 共得到 ３ １６２ 只信用债，
债券发行失败的概率为 ５􀆰 ９４％， 有可能为稀有事件。
在这种情况下使用传统 Ｌｏｇｉｔ 二值模型进行估计时，
即使样本量达到数千， 依旧会产生稀有事件偏差，
而补对数 － 对数模型可以修正这种偏差 （陈强，
２０１４［４２］）。 出于稳健性考虑， 本文同时使用 Ｌｏｇｉｔ 模
型和补对数－对数模型估计同行业违约对债券发行成

４３
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功率的影响， 结果如表 ４ 所示。 列 （１） 为 Ｌｏｇｉｔ 回
归结果， Ｄｅｆ 的系数为－０􀆰 １００ 并在 ５％的水平上显著，
说明违约事件降低了同行业债券的发行成功率。 列

（２） 为互补双对数模型回归结果， Ｄｅｆ 的系数为

－０􀆰 ０２８并在 ５％的水平上显著， 关键变量 Ｄｅｆ 的系数

与列 （１） 相比， 符号和显著性并未发生变化， 说明

稀有事件偏差并不影响本文结论的稳健性， 债券违约

事件发生后， 同行业债券发行成功率显著下降， 支持

了假设 Ｈ２。 列 （３） 和列 （４） 使用补对数－对数模

型分别检验违约对 ＡＡＡ 评级企业和低于 ＡＡＡ 评级企

业发行债券成功率的异质性影响。 列 （３） 中 Ｄｅｆ 的
系数为 ０􀆰 ００８ 但并不显著， 列 （４） 中 Ｄｅｆ 的系数为

－０􀆰 ０５３ 且在 １％的水平上显著， 说明违约事件对低评

级企业的冲击更大， 债券发行成功率显著下降， 进一

步验证了假设 Ｈ２。

表 ４ 同行业违约对债券发行成功率的影响

变量

（１） （２） （３） （４）

Ｓｕｃｃｅｓｓ Ｓｕｃｃｅｓｓ Ｓｕｃｃｅｓｓ Ｓｕｃｃｅｓｓ

Ｌｏｇｉｔ Ｃｌｏｇ⁃ｌｏｇ Ｃｌｏｇ⁃ｌｏｇ Ｃｌｏｇ⁃ｌｏｇ

Ｄｅｆ
－０􀆰 １００∗∗

（－２􀆰 ３３）
－０􀆰 ０２８∗∗

（－２􀆰 ０１）
０􀆰 ００８
（０􀆰 ３７）

－０􀆰 ０５３∗∗∗

（－２􀆰 ７０）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
２􀆰 ９２０∗∗∗

（８􀆰 ３１）
１􀆰 ０９９∗∗∗

（９􀆰 ５４）
１􀆰 ０００∗∗∗

（４􀆰 ５６）
１􀆰 ７６１∗∗∗

（９􀆰 ６８）

Ｎ ５３ ２６１ ５３ ２６１ ２３ １４８ ３０ ０９４

Ｗａｌｄ ７５１􀆰 ７４ ７１３􀆰 ３４ ２６７􀆰 ９５ ５６５􀆰 ５２

Ｐ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

在本文的债券违约样本中， 违约规模的差异较

大， 金额较小的债券违约事件对市场的冲击不大， 投

资者感知的风险水平也较低， 只有当违约规模跨越一

定的阈值之后， 债券违约才容易引起资本市场的广泛

关注。 因此， 本文认为在债券违约金额的不同区间，
同行业违约释放的信用风险对债券发行定价的影响存

在差异， 为克服人为设置违约金额阈值导致的主观偏

差， 采用门槛回归模型对这一假设进行实证分析。 首

先， 经过观察描述性统计结果发现， 最大违约规模超

过 ９５％分位数后的样本均值是整体均值的五倍， 同

时波动性也远大于整体波动性， 因此， 为避免异常值

干扰结果， 剔除超过 ９５％分位数的异常样本值。 接

下来进行门槛存在性的检验， 经过 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 自助法

反复抽样 ３００ 次， 研究发现行业内最大违约金额门槛

变量在 １％的显著性水平上通过了单一门槛检验， 门

槛值为 ２􀆰 ２， Ｆ 统计量为 ３２５􀆰 ０１１， 自抽样 Ｐ 值为 ０，
但并未通过多重门槛检验。 同时本文剔除了超过

９０％分位数的异常样本值进行稳健性检验， 研究发

现， 行业内违约金额门槛变量依旧在 １％的显著性水

平上通过了单一门槛检验， 门槛值为 ２􀆰 ２， Ｆ 统计量

为 ３０１􀆰 ２７８， Ｐ 值为 ０， 同时在 １０％的显著性水平上

通过了双重门槛检验， 门槛值为 ２􀆰 ２ 和 １８， 显著性

水平较弱， Ｆ 统计量为 ３􀆰 ００８， 自抽样 Ｐ 值为 ０􀆰 ０７，
且门槛值 １８ 的 ９５％置信区间为 ［４􀆰 ９４３， １９􀆰 ２４５］，
置信区间过大导致结果不可信， 因此本文认为行业内

最大违约金额门槛变量的多重门槛模型并不适合检验

本文的假设。 综上可知， 在 １％的置信水平上单一门

槛更适合本文的分析， 门槛值为 ２􀆰 ２。 基于此进行信

用风险传染效应的门槛模型检验， 回归结果如表 ５ 所

示。 表 ５ 列 （１） 结果显示， 是否发生违约 Ｄｅｆ 对债

券信用利差的影响系数在门槛值 ２􀆰 ２ 前后由－０􀆰 １７８
上升为 ０􀆰 １９３， 且回归系数均在 １％的水平上显著，
说明违约与债券发行定价之间存在明显的非线性特

征； 表 ５ 列 （２） 稳健性检验的结果显示， 是否发生

违约 Ｄｅｆ 对债券信用利差的影响系数在门槛值 ２􀆰 ２ 前

后由－０􀆰 １６８ 上升为 ０􀆰 １９０， 且回归系数均在 １％的水

平上显著， 说明违约与债券发行定价具有非线性特征

的结论稳健。 综上所述， 债券违约金额对信用风险传

染的影响存在门槛效应， Ｄｅｆ 的系数随着行业内违约

金额的增大而逐渐增大， 在债券违约规模超过阈值之

后， 同行业发生的大规模债券违约事件会严重冲击投

资者的恐慌情绪， 表现为债券的发行定价水平更高，
假设 Ｈ３ 得到验证。

表 ５ 信用风险传染效应的门槛回归

变量
（１） （２）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ（Ｍａｘｄｅｆａｕｌｔ≤２􀆰 ２）
－０􀆰 １７８∗∗∗

（－８􀆰 ７３）
－０􀆰 １６８∗∗∗

（－８􀆰 ３０）

Ｄｅｆ（Ｍａｘｄｅｆａｕｌｔ＞２􀆰 ２）
０􀆰 １９３∗∗∗

（２０􀆰 １０）
０􀆰 １９０∗∗∗

（１９􀆰 ２３）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
４􀆰 ７３３∗∗∗

（５６􀆰 ０４）
４􀆰 ６５９∗∗∗

（５４􀆰 ３１）

Ｎ ４７ １７１ ４４ ０６１

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ４７９ ０􀆰 ４８０

５３
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（三） 信用风险传染定价效应的作用机制检验

以上实证研究发现债券违约的信用风险会经行业

进行传染， 并最终提高同行业债券的发行定价水平。
那么， 信用风险通过什么样的机制作用改变债券信用

利差？ 投资者情绪是否发挥了中介作用？ 基于此， 本

文在模型 （１） 基准回归的基础上构建如下中介模型

进行机制检验：

Ｓｅｎｔ＝γ０＋γ１Ｄｅｆ＋γ２Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋γ３∑Ｙｅａｒ ＋ γ４∑ Ｐｒｏｖｉｎｃｅ＋ε （３）

在模型 （３） 中， 投资者情绪 Ｓｅｎｔ 为中介变量，
即信用风险传染影响债券发行定价的机制变量。 参考

江艇 （２０２２） ［４３］的做法， 为克服中介效应逐步检验法

的内生局限性， 本文只考察自变量债券违约对中介变

量机构投资者情绪的影响。
目前在我国债券市场上， 债券发行时采取簿记

建档的方式确定票面利率， 这使得机构投资者会参

考对债券相关风险的预期和估值来决定认购数量和

价格， 从而形成最终的债券发行利率。 企业的负面

信息会向市场释放信用风险的信号， 从而引发投资

者的消极情绪。 受恐慌紧张等消极情绪的影响， 投

资者的风险偏好趋于保守， 风险厌恶水平也相应提

高， 最终表现为债券风险溢价的显著提高。 因此，
机构投资者的情绪会对债券信用利差产生影响。 基

于易志高和茅宁 （２００９） ［４４］ 、 李永等 （２０１８） ［３５］ 的

研究， 本文选取债券发行只数、 新股发行个数、 封

闭式基金平均折价率以及投资者信心指数并采用主

成分分析法构造债券市场机构投资者情绪 Ｓｅｎｔ， 该

变量数值越大， 表明投资者情绪越高涨。 为了避免

指标单位差异对结果的干扰， 在进行主成分分析之

前首先对变量进行标准化处理， 然后根据累计方差

解释率达到 ８５％的标准选取 ３ 个主成分， 最后按照

特征值的加权平均计算情绪指标 Ｓｅｎｔ。 同时参考

Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒｇｌｅｒ （２００６） ［３４］ 的做法， 采用第一主成

分构造投资者情绪 Ｓｅｎｔ１ 进行稳健性检验。 基于投

资者情绪的机制检验结果如表 ６ 所示， 其中列

（１）、 列 （２） 的结果显示， 是否发生同行业债券

违约 Ｄｅｆ 的系数 γ１ 均在 １％的水平上显著为负， 意

味着债券违约事件的频发， 显著降低了市场的投资

者情绪， 说明债券违约释放的信用风险通过降低投

资者情绪提高了债券的发行定价水平。

表 ６ 信用风险传染效应的传导机制检验

变量
（１） （２）

Ｓｅｎｔ Ｓｅｎｔ１

Ｄｅｆ
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（－５􀆰 １７）
－０􀆰 ０２６∗∗∗

（－３􀆰 ６０）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 １４５∗∗

（－２􀆰 ５２）
－１􀆰 ０６８∗∗∗

（－１４􀆰 ４４）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５１１ ０􀆰 ７２２

（四） 稳健性检验

１􀆰 内生性检验。
在实证检验中， 为了避免潜在的反向因果关系，

本文对于债券发行人的总资产报酬率、 资产负债率、
已获利息倍数、 总资产等财务指标均进行了滞后一期

的处理。 进一步地， 考虑到可能存在某些遗漏的宏观

经济变量会同时影响债券违约和债券信用利差， 导致

债券违约存在潜在的内生性问题。 为了检验债券违约

对同行业债券发行定价的正向影响是否由宏观经济因

素导致， 本文参考杨国超和盘宇章 （２０１９） ［４５］、 黄振

和郭晔 （２０２１） ［１４］的研究， 在模型 （１） 的基础上加

入货币供应量的同比增长率、 各省份人均 ＧＤＰ 以及

ＧＤＰ 的增长率等宏观经济变量， 回归结果如表 ７ 所

示。 表 ７ 列 （１） 控制了人均 ＧＤＰ， 列 （２） 控制了

ＧＤＰ 增长率， 列 （３） 控制了货币供应量的增长率，
列 （４） 同时控制了这三个变量， 虚拟变量 Ｄｅｆ 的回

归系数均在 １％的水平上显著为正。 结果表明， 在控

制了可能遗漏的宏观经济变量后， 同行业是否发生违

约事件依旧能显著提高债券的信用利差， 本文的研究

结论仍然得到验证。

表 ７ 增加宏观经济变量的内生性检验

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 １４７∗∗∗

（１７􀆰 ８４）
０􀆰 １５１∗∗∗

（１８􀆰 １８）
０􀆰 １５４∗∗∗

（１８􀆰 ６０）
０􀆰 １４７∗∗∗

（１７􀆰 ８５）

ＰｅｒＧＤＰ
－０􀆰 １１９∗∗∗

（－２７􀆰 ７８）
－０􀆰 １１６∗∗∗

（－２６􀆰 ８８）

ＧｒｏＧＤＰ
－０􀆰 ０３６∗∗∗

（－９􀆰 １６）
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（－６􀆰 ９３）

６３
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｍ２
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（－５􀆰 １４）
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（－５􀆰 ０３）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
６􀆰 ２９４∗∗∗

（６５􀆰 ４６）
５􀆰 ２９４∗∗∗

（５９􀆰 ４０）
５􀆰 ３２７∗∗∗

（４９􀆰 ５４）
６􀆰 ８４４∗∗∗

（５６􀆰 ４２）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５８４ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５８４

２􀆰 安慰剂检验。
本文的主回归表明， 债券违约会显著提高同行业

债券的信用利差， 如果这一结论在随机指定债券违约

的情境下依然存在， 那么本文的研究结论将失去统计

意义， 说明债券违约只是安慰剂， 对债券信用利差并

没有实质性影响。 为此参考许年行和李哲 （２０１６）［４６］、
窦超等 （２０２２） ［４７］的做法进行安慰剂检验。 首先， 为

每只债券随机分配同行业是否发生违约事件， 然后使

用随机分配的违约与债券信用利差进行回归， 最后将

上述过程重复 １０ ０００ 次。 回归结果如表 ８ 所示， 是

否发生同行业债券违约的回归系数 β１ 显著为正和显

著为负的占比差异较小， 同时主回归 ｔ 值为 １８􀆰 ４２，
在安慰剂试验中属于小概率事件， 意味着随机分配的

虚拟处理效应并不存在， 表明确实是债券违约显著提

高了同行业债券的发行定价， 证明了本文结论的稳

健性。

表 ８ 安慰剂检验

Ｓｐｒｅａｄ 样本数 均值 ｐ５ ｐ２５ ｐ５０ ｐ７５ ｐ９５ 标准差

β１ １０ ０００ ０􀆰 ０００ －０􀆰 ０１２ －０􀆰 ００５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ００８

ｔｖａｌｕｅ １０ ０００ －０􀆰 ０１０ －１􀆰 ５９６ －０􀆰 ６９９ －０􀆰 ０１２ ０􀆰 ６５６ １􀆰 ６４９ ０􀆰 ９９３

　 　 ３􀆰 替换核心变量。
首先， 本文对解释变量的度量方式进行替换，

基准回归中， 本文使用同行业是否发生违约事件度

量债券市场的信用风险， 考虑到债券违约发生的次

数和规模也会影响投资者对信用风险的预期和估

值， 本文进一步设置虚拟变量 Ｄｅｆｎｕｍｂｅｒ 债券发行

前同行业是否多次爆发违约事件、 Ｍａｘｄｅｆａｕｌｔ 行业

内债券最大违约规模以及 Ｍｅａｎｄｅｆａｕｌｔ 行业内债券平

均违约规模这三个指标来度量解释变量。 在表 ９ 列

（１）， Ｄｅｆｎｕｍｂｅｒ 的回归系数为 ０􀆰 １５４， 在 １％的水平

上显著， 意味着债券违约事件的频发会提高债券的

发行定价， 表 ９ 列 （ ２） Ｍａｘｄｅｆａｕｌｔ 的回归系数为

０􀆰 ０１４， 且在 １％的水平上显著， 表 ９ 列 （３） Ｍｅａｎ⁃
ｄｅｆａｕｌｔ 的回归系数也在 １％的水平上显著为正， 意

味着债券违约规模越大， 同行业债券的发行定价水

平也越高， 解释变量的替换并没有改变本文的假

设。 其次替换被解释变量， 借鉴王雄元和张春强

（２０１３） ［４８］ 的方法， 本文使用债券的融资成本代替

信用利差来度量债券的发行定价水平。 表 ９ 列 （４）
的回归结果显示， Ｄｅｆ 的回归系数为 ０􀆰 １５２， 且在

１％的水平上显著， 说明债券的发行定价与同行业

是否发生债券违约事件存在显著的正相关关系， 本

文的假设仍然得到验证。

表 ９ 替换核心变量的稳健性检验

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｒａｔｅ

Ｄｅｆｎｕｍｂｅｒ
０􀆰 １５４∗∗∗

（１７􀆰 ８１）

Ｍａｘｄｅｆａｕｌｔ
０􀆰 ０１４∗∗∗

（１９􀆰 １８）

Ｍｅａｎｄｅｆａｕｌｔ
０􀆰 ０１４∗∗∗

（１９􀆰 ０１）

Ｄｅｆ
０􀆰 １５２∗∗∗

（１７􀆰 １４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
４􀆰 ９６７∗∗∗

（６０􀆰 ４１）
４􀆰 ９６６∗∗∗

（６０􀆰 ３７）
４􀆰 ９６６∗∗∗

（６０􀆰 ３７）
８􀆰 ２９５∗∗∗

（９４􀆰 ７９）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ６７６

４􀆰 重新设定违约传染的观测窗口。
鉴于样本区间的选择可能会影响实证结果的稳健

性， 本文参考黄振和郭晔 （２０２１） ［１４］的思想， 调整了

观测信用风险传染效应的时间窗口， 分别在原观测窗

口的基础上将其缩短 ５０％和扩展 ５０％， 表 １０ 列 （１）
７３
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和列 （２） 分别是时间窗口为 １８０ 天和 ５４０ 天的回归

结果， 结果显示， 改变时间窗口后 Ｄｅｆ 同行业是否发

生违约事件与 Ｓｐｒｅａｄ 债券信用利差的关系依旧显著

为正， 意味着重新设定观测窗口并没有改变本文的

结果。

表 １０ 调整违约观测窗口的稳健性检验

变量
（１） （２）

Ｓｐｒｅａｄ１８０ Ｓｐｒｅａｄ５４０

Ｄｅｆ
０􀆰 １２７∗∗∗

（１４􀆰 ９２）
０􀆰 １３９∗∗∗

（１６􀆰 ７７）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
４􀆰 ９６６∗∗∗

（６０􀆰 ３２）
４􀆰 ９６４∗∗∗

（６０􀆰 ３０）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５７７ ０􀆰 ５７７

５􀆰 发行人地域差异的稳健性检验。
本文考察信用风险的传染效应时已经尽可能控制

了债券与发行人层面的控制变量， 但是由于我国幅员

辽阔， 不同地域在制度环境、 资源禀赋以及经济发展

等方面存在显著差异， 这可能会导致发行人对债券违

约的敏感度不同， 从而影响信用风险对公司发债定价

的作用效果。 基于此， 本文在原模型的基础上， 借鉴

宁博等 （２０２０） ［３０］、 黄振和郭晔 （２０２１） ［１４］ 的做法，
根据发行人所在省份将样本分为西部、 中部和东部三

组， 从而检验地域差异对信用风险传染效应的影响。
表 １１ 列 （１）、 列 （２） 和列 （３） 的回归结果显示，
不管是在经济发展较快的区域， 还是经济发展较慢的

区域， Ｄｅｆ 的回归系数均显著为正， 意味着尽管与

中、 西部相比， 东部地区整体的融资环境市场化程度

较高， 但债券违约加剧了投资者的紧张情绪， 使得信

用风险对债券发行定价水平的影响在西部、 中部和东

部都显著存在， 表明本文结论是可靠的。

表 １１ 发行人地域差异的稳健性检验

变量
（１） （２） （３）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ２００∗∗∗

（８􀆰 ６２）
０􀆰 １６９∗∗∗

（７􀆰 ２１）
０􀆰 １２８∗∗∗

（１３􀆰 ６４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

续前表

变量
（１） （２） （３）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
６􀆰 ４３５∗∗∗

（２３􀆰 １７）
７􀆰 ７３０∗∗∗

（２７􀆰 ４６）
４􀆰 ６６５∗∗∗

（５１􀆰 ９６）

Ｎ ７ ９４７ ８ ０６４ ３４ ０８８

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５６１ ０􀆰 ４９１ ０􀆰 ５８４

五、 进一步分析

前述分析表明， 在一级市场债券违约释放的信用

风险确实会影响同行业债券的发行定价， 那么公司特

征和债券特征会如何调节信用风险的定价效应呢？ 本

文基于发行人所有权性质、 风险承受能力、 所处行业

差异以及债券不同属性展开深度研究。
（一） 基于发行人所有权性质的视角

目前在债券市场， 一般认为国家为国有企业债券

提供了隐性担保， 显著影响了债券定价 （王博森等，
２０１６［１１］）， 这是因为国有企业是推动地区经济发展的

重要引擎， 虽然政府没有明确给予国企担保承诺， 但

迫于经济发展压力 （Ｌｉ 和 Ｚｈｏｕ， ２００５［４９］ ）， 政府会

对国企有担保动机。 因此， 政府的信用背书可以降低

国企的风险， 缓解债券违约发生时投资者的恐慌情

绪， 进而降低信用风险在行业内的传染效应， 所以，
债券违约对同行业国有企业债券风险溢价的提升程度

较小。 相比国有企业， 民营企业没有隐性担保， 违约

事件发生后投资者对民企债券的风险投资回报要求较

高， 缺乏政府的信用背书使得信用风险经行业传染，
显著提升了同行业民营企业债券的风险溢价。 由此可

见， 相比国有企业债券， 债券违约能显著提高同行业

民营企业债券的风险溢价。 更进一步， 政府对中央国

有企业和地方国有企业的隐性担保存在差异。 政府的

财力状况越好， 担保意愿和能力就越强， 因而债券的

信用风险越低 （罗荣华和刘劲劲， ２０１６［５０］）。 地方政

府的偿债能力明显弱于中央政府， 因此政府对中央国

有企业债券的隐性担保显著高于地方国有企业发行的

债券 （王博森等， ２０１６［１１］ ）。 相比中央国有企业债

券， 地方国有企业的政府信用背书较弱， 债券违约事

件显著提高了投资者感知的风险水平， 由此导致投资

者对同行业的地方国有企业债券索取更高的风险

溢价。
８３
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为考察同行业爆发债券违约事件之后， 信用风险

的传染对不同所有制企业发债定价的异质性影响， 本

文将企业分为国有企业和民营企业， 在模型 （１） 的

基础上加入虚拟变量同行业是否有债券违约与发行人

企业性质的交乘项， 回归结果见表 １２。 结果显示，
Ｄｅｆ×ＳＯＥ 的系数在 １％的水平上显著为负， 以列 （４）
为例， 民营企业发债时， 债券违约的信用风险经行业

内传染， 使得债券信用利差提高了 ０􀆰 ３９６； 当国有企

业发债时， 信用风险传染的定价效应使得债券信用利

差提高了 ０􀆰 １２５（０􀆰 ３９６－０􀆰 ２７１）。 该结果表明， 同行

业爆发债券违约事件之后， 信用风险的传染对不同所

有制企业的发债定价具有异质性影响， 相比国有企

业， 其更能显著提高民企债券的信用利差。

表 １２ 信用风险传染效应的产权异质性

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ３４９∗∗∗

（９􀆰 １７）
０􀆰 ５０１∗∗∗

（１４􀆰 ６８）
０􀆰 ４７５∗∗∗

（１４􀆰 ３０）
０􀆰 ３９６∗∗∗

（１２􀆰 ４４）

Ｄｅｆ×ＳＯＥ
０􀆰 ０６２
（１􀆰 ５９）

－０􀆰 ２６７∗∗∗

（－７􀆰 ６２）
－０􀆰 ２８８∗∗∗

（－８􀆰 ４４）
－０􀆰 ２７１∗∗∗

（－８􀆰 ３１）

ＳＯＥ
－１􀆰 ４５６∗∗∗

（－６０􀆰 ５１）
－０􀆰 ９３４∗∗∗

（－４４􀆰 ４０）
－０􀆰 ９９０∗∗∗

（－４７􀆰 ８７）
－１􀆰 ０１６∗∗∗

（－４７􀆰 １３）

评级变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

债券变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

发行人变量 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
３􀆰 ０１９∗∗∗

（９０􀆰 ０５）
５􀆰 ７０６∗∗∗

（１６５􀆰 ９４）
５􀆰 ６２０∗∗∗

（７５􀆰 ６１）
４􀆰 ８８４∗∗∗

（５８􀆰 ８８）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３３５ ０􀆰 ５４８ ０􀆰 ５６５ ０􀆰 ５７９

为更进一步检验信用风险的传染对中央国有企业

和地方国有企业发债定价的异质性影响， 本文将国有

企业分为中央国企和地方国企， 在模型 （１） 的基础

上分别加入虚拟变量同行业是否有债券违约与央企的

交乘项 Ｄｅｆ×ＺＹＳＯＥ 以及与国企的交乘项 Ｄｅｆ×ＤＦＳＯＥ，
回归结果见表 １３。 结果显示， 加入不同控制变量后，
各列主要结论一致， Ｄｅｆ×ＺＹＳＯＥ 和 Ｄｅｆ×ＤＦＳＯＥ 的系

数均显著为负， 意味着信用风险传染的定价效应对民

营企业债券信用利差的提升效果更大。 同时， Ｄｅｆ×
ＺＹＳＯＥ 与 Ｄｅｆ×ＤＦＳＯＥ 的系数存在显著差异， 表明同

行业发生违约事件对央企和国企的发债定价存在异质

性。 以列 （４） 为例， 民营企业发债时， 信用风险传

染的定价效应使得债券信用利差提高了 ０􀆰 ３９６， 地方

国有企业发债时， 其提升效果为 ０􀆰 １６７ （ ０􀆰 ３９６ －
０􀆰 ２２９）， 中央国有企业发债时， 同行业违约事件不

仅没有提升违约信用利差， 反而使其下降了 ０􀆰 ０６３
（０􀆰 ３９６－０􀆰 ４５９）。 这可能是因为债券违约爆发后投资

者恐慌情绪加剧， 央企拥有更强的政府信用背书， 对

投资者更有吸引力， 其发行债券的信用利差也呈下降

趋势。 结果表明， 信用风险的传染对国有企业发债定

价具有异质性影响， 对地方国有企业债券信用利差的

提升作用强于中央国有企业。

表 １３ 信用风险传染效应对央企、 国企的异质性

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ３４４∗∗∗

（９􀆰 １５）
０􀆰 ４９５∗∗∗

（１４􀆰 ５５）
０􀆰 ４７２∗∗∗

（１４􀆰 ２１）
０􀆰 ３９６∗∗∗

（１２􀆰 ４４）

ＤＦＳＯＥ
－１􀆰 ３６９∗∗∗

（－５６􀆰 ５５）
－０􀆰 ９１６∗∗∗

（－４３􀆰 １５）
－０􀆰 ９８３∗∗∗

（－４７􀆰 １０）
－０􀆰 ９９０∗∗∗

（－４５􀆰 １６）

ＺＹＳＯＥ
－１􀆰 ８３１∗∗∗

（－７１􀆰 ２７）
－１􀆰 ０８４∗∗∗

（－４６􀆰 ４０）
－１􀆰 ０７８∗∗∗

（－４７􀆰 ０４）
－１􀆰 ０８３∗∗∗

（－４６􀆰 ９６）

Ｄｅｆ×ＺＹＳＯＥ
－０􀆰 １７９∗∗∗

（－４􀆰 ４４）
－０􀆰 ４２７∗∗∗

（－１１􀆰 ６５）
－０􀆰 ４５５∗∗∗

（－１２􀆰 ８０）
－０􀆰 ４５９∗∗∗

（－１３􀆰 ４４）

Ｄｅｆ×ＤＦＳＯＥ
０􀆰 ０８１∗∗

（２􀆰 ０６）
－０􀆰 ２３６∗∗∗

（－６􀆰 ７０）
－０􀆰 ２５２∗∗∗

（－７􀆰 ３１）
－０􀆰 ２２９∗∗∗

（－６􀆰 ９５）

系数差异检验 原假设： β（Ｄｅｆ×ＺＹＳＯＥ）＝ β（Ｄｅｆ×ＤＦＳＯＥ）

Ｆ 值 １８８􀆰 ３０ １３０􀆰 ０２ １６２􀆰 １６ ２１１􀆰 ３１

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

评级变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

债券变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

发行人变量 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
３􀆰 １５０∗∗∗

（９３􀆰 ５３）
５􀆰 ７１０∗∗∗

（１６５􀆰 ７８）
５􀆰 ５８０∗∗∗

（７４􀆰 ９９）
４􀆰 ７４２∗∗∗

（５６􀆰 ７３）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３５２ ０􀆰 ５５１ ０􀆰 ５６７ ０􀆰 ５８１

（二） 基于发行人风险承受能力的视角

相对于风险承受能力弱的企业， 风险承受能力强

的发行人拥有更多的融资渠道 （黄海杰和陈运佳，
２０２２［５１］）， 当同行业出现债券违约事件时， 更容易通

过银行信贷等途径筹措资金， 受信用风险的冲击较

小。 相反， 发行人的风险承受能力较弱时， 债券市场

９３
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融资环境的恶化会提高其融资成本， 表现为债券信用

利差更高。 参考王叙果等 （２０１９） ［２８］的研究， 本文分

别选取总资产报酬率、 是否上市、 企业规模以及主体

评级来度量发行人的风险承受能力。 在表 １４ 列

（１）， 交乘项 Ｄｅｆ×ＲＯＡ 的回归系数在 １％的水平上显

著为负， 说明债券违约的传染效应在盈利能力弱的发

行人中更强烈。 在表 １４ 列 （２）， 交乘项 Ｄｅｆ×Ｌｉｓｔ 的
回归系数显著为负， 说明债券违约的传染效应在没有

上市的发行人中更强烈。 在表 １４ 列 （３）， 交乘项

Ｄｅｆ×Ａｓｓｅｔ 的回归系数也显著为负， 说明债券违约的

传染效应在公司规模较小的发行人中更强烈。 在表

１４ 列 （４）， 交乘项 Ｄｅｆ×Ｒａｔｉｎｇ 的回归系数仍显著为

负， 说明债券违约的传染效应在主体评级低的发行

人中更强烈。 上述实证结果表明， 对于盈利能力较

弱、 没有上市、 公司规模较小以及信用评级低的发

行人， 它们的风险承受能力较弱， 债券市场违约的

负面冲击对它们发债定价的影响较大， 这促使投资

者索取更高的风险溢价， 并最终提高发行人发债定

价的水平。

表 １４　 发行人风险承受能力对信用风险传染效应的调节作用

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ２０５∗∗∗

（１４􀆰 ９４）
０􀆰 １６０∗∗∗

（１７􀆰 ６６）
０􀆰 ５９５∗∗∗

（６􀆰 ２３）
０􀆰 ５６８∗∗∗

（１２􀆰 ４５）

Ｄｅｆ×ＲＯＡ
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（－５􀆰 ０７）

Ｄｅｆ×Ｌｉｓｔ
－０􀆰 ０４６∗∗

（－２􀆰 ２４）

Ｄｅｆ×Ａｓｓｅｔ
－０􀆰 ０２８∗∗∗

（－４􀆰 ７３）

Ｄｅｆ×Ｒａｔｉｎｇ
－０􀆰 ０９９∗∗∗

（－９􀆰 ８１）

评级变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

债券变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

发行人变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
４􀆰 ９４２∗∗∗

（５９􀆰 ９５）
４􀆰 ９６３∗∗∗

（６０􀆰 ２４）
４􀆰 ８１４∗∗∗

（５５􀆰 ６０）
４􀆰 ８７７∗∗∗

（５８􀆰 ８３）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ５７９

（三） 基于发行人所处行业差异的视角

经过二十多年的快速发展， 房地产行业已成为影

响经济增长的重要因素， 然而房地产业的高杠杆发

展， 也加剧了我国的系统性金融风险。 为进一步促进

房地产市场健康平稳地长效发展， 金融机构不断强化

了监管政策， 房地产行业各融资渠道受到明显阻碍。
本文基于我国房地产行业融资环境收紧的政策背景，
对比研究发行人行业差异对信用风险传染效应的调节

作用， 回归结果如表 １５ 所示。 在表 １５ 列 （１） 房地

产业中 Ｄｅｆ 的回归系数为 ０􀆰 ２９３， 且在 １％的水平上显

著； 在表 １５ 列 （２） 批发和零售业中 Ｄｅｆ 的回归系数

为 ０􀆰 ０６５， 仅在 １０％的水平上显著； 在表 １５ 列 （３）
制造业中 Ｄｅｆ 的回归系数为 ０􀆰 ０１６， 并不显著。 这说

明相比制造业、 批发和零售业， 债券违约释放的信用

风险在房地产行业中的传染效应更为强烈， 显著提高

了债券的信用利差。 这意味着处于房地产行业的发行

人发生债券违约更容易造成投资者恐慌情绪蔓延， 并

最终提高行业内债券的发行定价水平。

表 １５ 　 发行人行业差异对信用风险传染效应的调节作用

变量
（１） （２） （３）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ２９３∗∗∗

（４􀆰 ９２）
０􀆰 ０６５∗

（１􀆰 ９０）
０􀆰 ０１６
（０􀆰 ７７）

评级变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

债券变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

发行人变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
６􀆰 ３３１∗∗∗

（１２􀆰 ００）
２􀆰 ３５２∗∗∗

（７􀆰 ０１）
５􀆰 ０９５∗∗∗

（２２􀆰 ０４）

Ｎ ２ ０４７ ３ ２０８ ７ ４２８

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ７１３ ０􀆰 ６６５ ０􀆰 ６４５

（四） 基于债券属性的视角

在我国债券市场， 根据发行人业务类型的不同，
可以将信用债分为产业债和城投债。 产业债的发行主

体为经营实体产业的企业， 城投债的发行主体为地方

政府融资平台。 为应对 ２００８ 年金融危机对经济造成

的冲击， 我国推出 “四万亿” 投资计划， 并鼓励政

府设立地方融资平台公司拓展融资渠道， 随后城投债

０４
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迎来迅速增长时期。 Ｗｉｎｄ 数据显示， 仅 ２００９ 年共发

行城投债 ２７２ 只， 发行规模为 ４ ３０５ 亿元， 分别较

２００８ 年同比增长 ２４９％和 ２７０％。 城投债作为我国债

券市场的重要组成部分， 在推动地方基础设施建设、
区域经济发展以及产业结构调整等方面发挥了重要作

用 （胡奕明和顾祎雯， ２０１６［５２］； 贾俊雪等， ２０１７［５３］；
郭玉清等， ２０１７［５４］）。 产业债与城投债的发行主体在

运营方式和经营目标上存在较大差异。 具体表现为，
产业债的发行主体独立经营、 自负盈亏， 政府较少干

预企业的日常事务， 因此企业以利润最大化为目标，
保障投资者利益； 但是城投债的发行主体更多以完成

地方公用事业建设为己任， 基础设施项目的周期长、
投资规模大、 短期内难以回收资金且盈利性较差。 当

前经济周期下行压力增大， 债券违约呈现常态化， 叠

加融资平台的相关监管政策趋严， 当同行业出现债券

违约事件时， 投资者会质疑融资平台偿债资金来源的

稳定性和持久性， 因此相对于一般产业债， 城投债的

发行定价更容易受到信用风险的负面冲击， 表现为债

券信用利差更高。
为考察同行业爆发债券违约事件之后， 信用风险

的传染对城投债和产业债发行定价的异质性影响， 本

文在模型 （１） 的基础上加入虚拟变量同行业是否有

债券违约与债券是否为城投债的交乘项 Ｄｅｆ× ＩＦＣＴ，
回归结果见表 １６。 结果显示， 加入不同控制变量后，
各列主要结论一致， Ｄｅｆ×ＩＦＣＴ 的系数均在 １％的水平

上显著为正， 意味着信用风险传染的定价效应对城投

债信用利差的提升效果更大。 以列 （４） 为例， 债券

违约的信用风险经行业内传染， 使得城投债的信用利

差提高了 ０􀆰 ２２８（０􀆰 １３５＋０􀆰 ０９３）； 当债券为一般产业

债时， 信用风险传染的定价效应使得债券信用利差提

高了 ０􀆰 １３５。 该结果表明， 同行业爆发债券违约事件

之后， 信用风险的传染对不同债券的发行定价具有异

质性影响， 相比一般产业债， 其更能显著提高城投债

的信用利差。

表 １６ 基于债券属性的异质性检验

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ Ｓｐｒｅａｄ

Ｄｅｆ
０􀆰 ２９１∗∗∗

（２４􀆰 ４１）
０􀆰 １９２∗∗∗

（１９􀆰 ５４）
０􀆰 １４６∗∗∗

（１４􀆰 ９９）
０􀆰 １３５∗∗∗

（１５􀆰 ０１）

Ｄｅｆ×ＩＦＣＴ
０􀆰 １８３∗∗∗

（６􀆰 ９６）
０􀆰 ０８９∗∗∗

（４􀆰 ３２）
０􀆰 １４１∗∗∗

（７􀆰 ００）
０􀆰 ０９３∗∗∗

（４􀆰 ７１）

ＩＦＣＴ
０􀆰 ０２１
（１􀆰 ０１）

－０􀆰 １３９∗∗∗

（－８􀆰 ５７）
－０􀆰 ２４２∗∗∗

（－１５􀆰 ０４）
－０􀆰 ０５２∗∗∗

（－３􀆰 ２４）

评级变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

债券变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

发行人变量 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

Ｙｅａｒ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｐｒｏｖｉｎｃｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
１􀆰 ８６０∗∗∗

（６２􀆰 １３）
５􀆰 ２６２∗∗∗

（１５５􀆰 ０７）
５􀆰 ５５５∗∗∗

（７０􀆰 ７８）
４􀆰 ９８２∗∗∗

（６０􀆰 ５０）

Ｎ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９ ５０ ０９９

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ２３９ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ５１２ ０􀆰 ５７８

六、 结论与启示

在百年未有之大变局的背景下， 本文基于我国金

融市场债券违约频发的现象， 探究债券违约的信用风

险对同行业公司债券发行定价的影响， 对于提升金融

服务实体经济质效、 防范化解重大金融风险具有重要

意义。 本文以 ２０１４ 年 １ 月至 ２０２２ 年 ６ 月公开发行的

公司债、 企业债、 中期票据以及短期融资券为样本，
研究发现， 公司发债前， 行业爆发债券违约事件， 会

显著提高公司债券的风险溢价并降低债券的成功发行

率， 同行业发生债券违约的规模越大， 债券的发行定

价水平也越高。 影响机制分析表明， 债券违约释放的

１４
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信用风险降低了机构投资者情绪， 进而提高了债券的

发行定价水平。 在进行内生性检验、 安慰剂检验、
替换核心变量、 重新设定违约传染的观测窗口以及

发行人地域差异检验等一系列稳健性检验后， 结论

仍然成立。 进一步的检验发现， 信用风险在同行业

的传染效应对不同所有制企业具有异质性影响， 在

民营企业中风险传染效应最强烈， 其次是地方国有

企业， 最后是中央国有企业。 研究结果还表明， 公

司的盈利能力越弱、 没有上市、 公司规模越小以及

信用评级越低， 同行业债券违约越能显著提高公司

债券的发行定价。 另外， 相比制造业、 批发和零售

业， 房地产行业中的风险传染效应更强烈。 最后基

于债券属性研究发现， 相对于一般产业债， 城投债

的发行定价更容易受到信用风险的负面冲击， 表现

为债券信用利差更高。
本文研究结论有助于推动出台我国债务风险防控

政策， 有助于维护金融市场稳定， 并对于政府、 发债

公司和投资者都具有参考价值和启发意义。
第一， 对政府而言， 实证结果表明债券违约释放

的信用风险会影响同行业债券的发行定价， 且由于缺

乏政府信用背书， 信用风险的传染效应在民营企业中

更为显著， 因此， 一方面监管机构应当重视债券违约

的影响， 建立健全多元化的债券违约处置机制， 以促

进债券市场长远健康发展， 另一方面应积极推进债券

产品多样化建设， 适度降低债券融资门槛， 为民营企

业提供更多的融资渠道， 降低债券违约对民营企业发

债定价的负面影响。
第二， 对发债公司而言， 研究证实了公司特

征、 行业等都会影响信用风险的传染效应， 因此，
公司应当增强感知和应对债券市场融资环境风险变

化的能力， 根据自身特点， 合理选择债券发行时间

和条款， 以便降低债券违约对发行人的冲击， 从而

提高融资效率， 优化资源配置。 同时， 公司应当推

动业务可持续发展， 增强自身竞争优势， 提高风险

抵抗能力。
第三， 对投资者而言， 在债券违约常态化的背景

下， 应当重视信用风险的传染效应及其经济后果， 尤

其要关注风险承受能力弱、 房地产等高杠杆行业的公

司， 合理评估此类公司发行的债券风险并索取相应的

投资回报， 从而有效提高资产配置效率。
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ａｂｉｌｉｔｙ􀆰 Ｎｅｖｅｒｔｈｅｌｅｓｓ， ｍａｒｋｅｔ ａｔｔｅｎｔｉｏｎ ｈａｖｅ ｎｏ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｒ＆Ｄ ｍａｎｉｐｕｌａｔｉｏｎ
ａｎｄ ｔｈｅ ｂｏｎｄ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｓｔ􀆰 Ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｆｉｌｌｓ ｔｈｅ ｇａｐ ｉｎ ｔｈｅ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｏｎ ｔｈｅ ｂｏｎｄ ｍａｒｋｅｔ ｒｅａｃｔｉｏｎ ｏｆ Ｒ＆Ｄ
ｍａｎｉｐｕｌａｔｉｏｎ ｉｎ ｒｅａｌ ｅａｒｎｉｎｇｓ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｒ＆Ｄ ｍａｎｉｐｕｌａｔｉｏｎ　 Ｒｅａｌ ｅａｒｎｉｎｇｓ ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ　 Ｃｒｅｄｉｔ ｄｅｂｔ　 Ｃｒｅｄｉｔ ｓｐｒｅａｄ

４４
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一、 引言

随着百年未有之大变局加速演进、 美中技术脱

钩、 供应链断供脱耦、 经济区域化本土化近岸化的形

势愈演愈烈， 各国都在加大研发投入 （见图 １）。 中

国研发支出的 ＧＤＰ 占比由 ２０１０ 年的 １􀆰 ７％增长至

２０２０ 年的 ２􀆰 ４％， 在绝对数量上由 ７ ０６２􀆰 ５８ 亿人民币

增加为 ２４ ３９３􀆰 １１ 亿人民币， 是 ２０１０ 年的 ３􀆰 ４５ 倍。
围绕研发投入的会计、 金融、 经济管理问题和政治考

量将会成为未来十年公司金融与经济领域的重要研究

课题。 研发活动的较强专业性和不确定性给了管理层

一定的操纵空间， 调整研发支出等投资预算是管理层

进行真实盈余管理的一个重要手段 （Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ，
２００６［１］； Ｇｕｎｎｙ， ２０１０［２］； 范海峰和胡玉明， ２０１３［３］ ）。
近十年来， 盈余管理对债券融资的影响引起研究者持

久不衰的兴趣。 国内外也已经积累了相当多的证据表

明， 盈余管理会对债券信用评级、 债券融资成本产生

实质性的影响， 尤其是企业在债券发行、 进行首次主

体评级和可能被调整评级前， 企业会进行盈余管理

（例 如： Ｄｅｍｉｒｔａｓ 等， ２００６［４］； Ｃａｔｏｎ 等， ２０１１［５］；
Ａｌｉ 和 Ｚｈａｎｇ， ２００８［６］； 刘娥平和施燕平， ２０１４［７］；
薄澜等， ２０１４［８］； 钟宇翔和李婉丽， ２０１６［９］； 林晚

发和刘颖斐， ２０１８［１０］； 李琦等， ２０１０［１１］ ）。 那么，
当企业通过研发操纵进行真实盈余管理时， 债券市场

是否能够准确识别， 并给出高溢价的惩罚？
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图 １　 五个国家研发支出 ＧＤＰ占比的变化： ２０１０—２０１９年
　 　 数据来源： 中国研究数据服务平台 （ＣＮＲＤＳ）

盈余管理之所以对债券市场具有实质性影响，
是因为无论是债券定价还是债券评级都主要依赖相

关的财务与会计信息， 而这种会计数字 “硬信息”
依赖特点在中国等发展中国家更为明显。 盈利能力

是企业未来偿还债务的重要保障， 因此也成为债券

市场投资者和评级机构等第三方最为关注的财务指标

（Ｈｏ 和 Ｒａｏ， １９９３［１２］； Ｆｉｓｃｈｅｒ 和 Ｖｅｒｒｅｃｃｈｉａ， １９９７［１３］；
Ｋｈｕｒａｎａ 和 Ｒａｍａｎ， ２００３［１４］ ）。 在自利动机驱动下，
公司在首次发行债券、 债券增发、 面临信用评级降级

风险等关键时刻有动力通过盈余管理的数字游戏和

“表面功夫” 试图影响债券市场反应， 降低债券融资

成本。 如果债券市场效率低 （甄别能力弱） 或与评

级机构等第三方形成合谋， 公司盈余管理的企图得

逞， 就能获得债券融资的价格套利。
公司盈余管理主要有两种方式， 一是对会计应计

项目的调整操纵， 二是通过对真实活动操控达到调整

会计盈余信息的目的 （ Ｓｃｈｉｐｐｅｒ， １９８９［１５］ ）。 目前，
关于会计应计盈余管理与债券市场的研究已经有较多

的文献， 但关于应计盈余管理的债券市场反应的结论

并不一致。 Ｄｅｍｉｒｔａｓ 等 （２００６） ［４］ 给出的证据表明一

些企业在债券发行前会进行应计盈余管理， 而在债券

发行后第二年出现盈余反转。 Ａｌｉ 和 Ｚｈａｎｇ （２００８） ［６］

发现， 当信用评级临近信用等级变化时， 比如 ＡＡ＋
或者 ＡＡ－， 公司会倾向于通过扩大操纵性应计项目

和降低会计稳健性来增加会计利润。 Ｐａｅ 和 Ｑｕｉｎｎ
（２０１１） ［１６］的研究表明公司首次发行债券前会进行应

计会计操纵， 而 Ｃａｔｏｎ 等 （２０１１） ［５］ 发现， 在债券增

发过程中， 企业同样会进行盈余操纵。 以上是关于债

券市场中应计盈余管理存在性的证据。 换言之， 文献

比较一致地认为债券市场存在比较普遍的应计盈余管

理问题。 但关于债券市场对应计盈余管理的反应结论

并不一致。 一些文献的证据表明， 债券市场能够识别

管理层对应计项目的盈余管理 （Ａｙｅｒｓ 等， ２０１０［１７］ ），
并给予惩罚。 应计项目质量不仅与企业信用评级正

向相关 （ Ａｈｍｅｄ 等， ２００２［１８］； Ａｓｈｂａｕｇｈ⁃Ｓｋａｉｆｅ 等，
２００６［１９］）， 也会显著影响债券融资成本。 应计质量越

差， 企业的债券融资成本越高 （Ｂｈａｒａｔｈ 等， ２００８［２０］；
杨大楷和王鹏， ２０１４［２１］ ）。 Ｃａｔｏｎ 等 （２０１１） ［５］ 研究

发现管理层对应计利润的盈余管理活动导致了较低信

用评级和较高的发行利差。 但也有一些文献给出相反

的证据， 企业的向上应计盈余管理行为， 提高其预期

信用评级 （Ｄｅｍｉｒｔａｓ 等， ２００６［４］； Ａｓｈｂａｕｇｈ⁃Ｓｋａｉｆｅ 等，
２００６［１９］； 马榕和石晓军， ２０１６［２２］ ）。 Ｌｉｕ 等 （２０１８）［２３］ 研

究发现， 当企业处于负面信用观察名单时会进行向上

的应计项目的操纵， 虽然这种行为会使企业避免评级

下调， 但是进行盈余管理的企业未来的业绩表现

５４
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更差。
随着信息披露制度的发展和外部监督制度的完

善， 应计盈余操纵的空间大幅收窄， 真实盈余管理逐

渐成为研究关注的焦点。 相比应计项目的会计操纵，
管理层通过实际活动进行的真实盈余管理行为更加隐

蔽 （Ｇｒａｈａｍ 等， ２００５［２４］； Ｚａｎｇ， ２０１２［２５］ ）。 费用操

控是管理层进行真实盈余管理的重要手段 （Ｂｕｓｈｅｅ，
１９９８［２６］； Ｃｈｅｎｇ， ２００４［２７］ ）， 主要包括 Ｒ＆Ｄ 研发支

出、 ＳＧＡ （销售、 一般和管理费用） 和广告费操纵

等。 债券市场上真实盈余管理的研究正在兴起， 文献

数量还比较少， 而且结论不一致。 Ｇｅ 和 Ｋｉｍ （２０１４）［２８］

通过美国 １９９３—２００９ 年债券发行数据研究发现， 真

实盈余管理中的超量生产会降低债券发行的信用评

级， 而销售操纵和超量生产会增加发行利差。 但超量

生产经过现金流残差和销售费用残差调整后对利差的

影响就不再显著。 Ｃｈｅｎ 等 （２０１５） ［２９］ 认为真实盈余

管理波动率比真实盈余管理水平更具债券定价价值，
利用美国 ２００１—２００８ 年的数据， 他们发现销售操纵、
超量生产和酌量性费用波动率都会增加债券发行利

差； 销售操纵和超量生产真实盈余管理水平也会显著

增加利差， 但酌量性费用对发行利差没有显著影响。
Ｃｈｅｎ 等 （２０２１） ［３０］ 进一步发现盈余管理波动率主要

影响债券违约利差， 对债券的流动性利差没有显著影

响。 但马榕和石晓军 （２０１６） ［２２］研究发现企业真实盈

余管理行为对中国债券的信用评级没有显著影响。 目

前债券市场中真实盈余管理研究得比较多的是超量生

产的视角， 而从费用操纵角度的研究很少， 而且也未

得到显著的证据。 本文选取管理层研发操纵这一真实

盈余管理的具体渠道进行探究， 以期弥补这个缺口。
本文利用中国 ２０１０—２０２０ 年发行中长期信用债

的上市公司数据， 考察了研发操纵对债券融资成本的

影响。 实证结果表明， 基于 Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ （２００６） ［１］

方法计算的研发操纵的滞后一阶至三阶均显著地提高

了债券利差， 也显著地降低了债券信用评级。 用

Ｇｕｎｎｙ （２０１０） ［２］ 方法重新计算研发操纵指标， 结果

是一致的。 这也从一个侧面表明， 中国债券市场具有

一定的盈余管理甄别能力。 基于研发操纵波动率和中

国研发支出税收优惠政策冲击的稳健性检验证实了主

要结论的稳健性。 用企业的专利被引用数据和技术独

立董事来表示公司的创新性， 结果表明研发操纵主要

是通过创新能力削弱的渠道推高了债券融资成本。 采

用分析师关注和研究报告关注的方法， 没有得到可靠

的支持证据， 这表明市场关注不是研发操纵影响债券

融资成本的主要渠道。
本文有两点贡献。 第一， 给出了研发操纵影响债

券融资成本的证据及其作用途径， 填补了研发操纵这

一企业真实盈余管理行为的债券市场反应研究的空

缺， 扩展了方兴未艾的盈余管理与债券市场关系的研

究。 第二， 给出管理层研发操纵会弱化企业创新能

力， 提高企业债券融资成本的证据， 为创新型企业的

资本市场表现提供了经验证据。
本文的其他部分安排如下： 第二部分是理论分析

与研究假设； 第三部分是研究设计； 第四部分是实证

结果与讨论； 第五部分为本文主要结论。

二、 理论分析与研究假设

根据 Ｍｅｒｔｏｎ （１９７４） ［３１］的做法， 假设公司资本结

构包含两类有价证券： 股票和债券。 其中股权价值为

Ｅ， 债券面值为 Ｆ， 期限为 Ｔ。 公司的资产价值 Ｖ 服

从几何布朗运动：

ｄＶ＝μＶｄｔ＋δＶＶｄＷ （１）

其中， μ 为资产瞬时收益率， δＶ 为公司资产价值波动

率， ｄＷ 为标准布朗过程。
此时， 公司的股权价值可以视为一个行权价格等

于债券面值的看涨期权， 即 Ｅ ＝ＭＡＸ［ＶＴ －Ｄ］， 根据

Ｂ⁃Ｓ 公式， 可以得到：

Ｅ０ ＝Ｖ０Ｎ（ｄ１）－Ｆｅ
－ｒＴＮ（ｄ２） （２）

其中， ｒ 为无风险利率， 并且：

ｄ１ ＝
ｌｎ

Ｖ０ｅｒＴ

Ｆ
æ

è
ç

ö

ø
÷

δＶ
　 Ｔ

＋０􀆰 ５δＶ
　 Ｔ （３）

ｄ２ ＝ｄ１－δＶ
　 Ｔ （４）

Ｎ（ｘ）＝ １
　 ２π

∫
ｘ

－∞

ｅ－μ
２
２ ｄμ （５）

根据期权平价理论， 可得债券价值：

Ｖ０－Ｅ０ ＝Ｖ０Ｎ（－ｄ１）＋Ｆｅ
－ｒＴＮ（ｄ２）＝ Ｆｅ－ｙＴ （６）

其中， ｙ 为债券到期收益率， 调整公式 （６）， 可得债

券信用利差：

ｓｐｒｅａｄ ＝ ｙ－ｒ＝ － １
Ｔ
ｌｎ Ｎ（ｄ２）＋

Ｖ０Ｎ（－ｄ１）
Ｆｅ－ｒＴ

é

ë

ê
ê

ù

û

ú
ú

（７）

６４
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其中， ｓｐｒｅａｄ 为债券信用利差。 从公式 （７） 可得，
债券信用利差受到公司资产波动率 δＶ 的影响。

Ｈａｃｋｂａｒｔｈ 等 （２０２２） ［３２］ 在 Ｓｔｅｉｎ （１９８９） ［３３］ 的基

础上进一步研究并得出结论， 公司在短期主义和长期

主义间存在一个平衡点。 因此， 对研发强度高的企业

来说， 有短期利益动机对研发支出进行操纵。 经典文

献 Ｌｅｖ 和 Ｓｏｕｇｉａｎｎｉｓ （１９９６） ［３４］ 给出了研发支出和现

金流之间的明确关系， 对研发支出的调整会影响现金

流的变动， 进而影响资产价值。 根据窦超等 （２０２１）［３５］

的推导， ∂ｓｐｒｅａｄ ／ ∂δＶ＞０。 资产波动率是包括企业研发

操纵在内的一系列变量的函数， 即 δＶ ＝ ｆ（ ｘｒｄ， ｏｔｈｅｒ⁃
ｃｏｎｔｒｏｌｓ）， 其中 ｘｒｄ表示企业研发操纵行为。 管理层通

过削减研发支出的研发操纵行为是管理层进行真实盈

余管理的重要手段 （Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ， ２００６［１］； Ｇｕｎｎｙ，
２０１０［２］； 范海峰和胡玉明， ２０１３［３］ ）。 虽然管理层出

于短期利益动机进行研发操纵， 但是长期来看研发操

纵会影响企业现金流 （Ｌｅｖ 和 Ｓｏｕｇｉａｎｎｉｓ， １９９６［３４］）， 加大

企业的资产波动率， 即∂δＶ ／ ∂ｘｒｄ＞０。 因此有：

∂ｓｐｒｅａｄ
∂ｘｒｄ

＝∂ｓｐｒｅａｄ
∂δＶ

∂δＶ
∂ｘｒｄ

＞０ （８）

这个结果表明， 企业的研发操纵行为在理论上会

增加债券的信用利差。 由此， 本文的核心检验假

设为：
Ｈ１： 研发操纵会增加债券发行信用利差。
管理层的研发操纵会使一些对公司竞争力长期保

持具有重大影响的项目和技术创新受到负面影响， 会

对公司未来的创新产出产生不利影响 （朱红军等，
２０１６［３６］）， 进而会造成公司未来现金流和公司绩效的

下跌 （Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ， ２００６［１］ ）， 加大企业的资产波

动率， 即∂δＶ ／ ∂ｘｒｄ＞０。 由此得到创新能力渠道的作用

机制假设：
Ｈ２： 研发操纵通过创新能力削弱的渠道对债券

融资成本产生影响。
市场关注也是另外一种可能作用渠道。 一是因为

市场关注对管理层有外部监督的作用， 发挥公司治理

的作 用 （ Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［３７］； Ｄｙｃｋ 等，
２０１０［３８］； Ｙｕ， ２００８［３９］ ）。 研究发现， 分析师对管理

层盈余管理行为有较强的监督作用 （ Ｄｅｇｅｏｒｇｅ 等，
２０１３［４０］； 李春涛等， ２０１４［４１］ ）。 以往研究表明分析

师关注的监督作用能有效约束管理层的应计盈余管理

行为， 那么， 管理层就有可能转向更加隐蔽的真实盈

余管理操纵以追求公司账面利润目标 （ Ｃｏｈｅｎ 等，
２００８［４２］； Ｉｒａｎｉ 和 Ｏｅｓｃｈ， ２０１５［４３］； 李春涛等， ２０１６［４４］）。
因此， 作为管理层真实盈余管理的具体渠道， 研发

操纵就有可能成为管理层的选择。 二是市场可以减

少投资者和管理层之间的信息不对称 （ Ｊｅｎｓｅｎ 和

Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［３７］； Ｄｅｒｒｉｅｎ 等， ２０１６［ ４ ５］ ）。 Ｄｙｃｋ 等

（２０１０） ［３８］指出， 金融分析师是市场中最快发现公司

欺诈行为的人之一。 当公司的市场关注程度较高

时， 其研发操纵行为更容易被揭露， 引起股价波

动， 对其资产波动率产生影响， 增大∂δＶ ／ ∂ｘｒｄ， 进

而提高债券融资成本。 由此提出市场关注渠道的作

用机制假设：
Ｈ３： 市场关注度越高， 研发操纵更可能暴露，

债券融资成本因此而提高。

三、 研究设计

（一） 变量定义与模型设定

１􀆰 研发操纵的度量。
Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ （２００６） ［１］提出了包含 Ｒ＆Ｄ 费用的

正常酌量性费用的期望模型。 本文借鉴 Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ
（２００６） ［１］ 和胡元木等 （２０１６） ［４６］ 的方法， 运用如下

模型式 （９） ～ 式 （１１） 分年份行业对上市公司的研

发操纵进行估计：

ＲＤｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１
＝α０＋α１

１
ＴＡｉ，ｔ－１

＋α２

Ｓｉ，ｔ－１

ＴＡｉ，ｔ－１
＋􀆠ｉ，ｔ （９）

ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ ＝ β^０＋β^１
１

ＴＡｉｔ－１
＋β^２

Ｓｉｔ－１

ＴＡｉｔ－１
（１０）

ａｂｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ ＝
ＲＤｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１
－ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ （１１）

其中， ＲＤ 为公司研发支出， ＴＡ 为总资产， Ｓ 为营业

收入， ｎｏｒｍａｌ ＿ ＲＤ 是估计出来的正常 研 发 支 出，
ａｂｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 反映了公司的异常研发支出。 借鉴朱红

军等 （２０１６） ［３６］方法， 进一步定义连续变量 ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
刻画公司研发操纵。 具体而言， 当 ａｂｎｏｒｍａｌＲＤ≥０ 时，
令 ｒｅｄｕｃｅＲＤ ＝ ０； 当 ａｂｎｏｒｍａｌＲＤ ＜０ 时， 令 ｒｅｄｕｃｅＲＤ 等于

ａｂｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 的绝对值。 因此， ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ 越大， 公司

出于真实盈余管理动机进行研发操纵的力度越大。
２􀆰 模型设定。
本文采用如下式 （１２） 考察研发操纵的债券市

场反应：
７４
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ｓｐｒｅａｄｉ，ｊ，ｔ ＝α０＋α１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤｉ，ｔ－１＋α２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ－１

＋α３Ｆｉｒｍ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋α４Ｂｏｎｄ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｊ，ｔ
＋δｔ＋μｋ＋􀆠ｉ，ｊ，ｔ （１２）

其中， 被解释变量 ｓｐｒｅａｄｉ，ｊ，ｔ是债券发行的信用利差，
即债券发行的票面利率减同期限国债收益率。

由于企业发行债券时的信息披露一般使用最近一

期的财务数据， 因此模型 （１２） 主要解释变量采用

滞后一期数据 （ ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤｉ，ｔ－１和 ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ－１）。 同

时为了考察研发操纵行为对公司发行债券的持续影

响， 在后面的分析也对滞后两期 （ ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤｉ，ｔ－２ 和

ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ－２） 和滞后三期 （ ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤｉ，ｔ－３和 ｎｏｒｍａｌ＿
ＲＤｉ，ｔ－３） 的研发操纵进行实证考察。

控制 变 量 包 括 公 司 层 面 的 控 制 变 量 Ｆｉｒｍ ＿
Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ和债券层面的控制变量 Ｂｏｎｄ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｊ，ｔ。 公

司层面的控制变量 Ｆｉｒｍ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ 包括： 公司规模

（Ｓｉｚｅ）、 资产收益率 （ＲＯＡ）、 资产负债率 （Ｌｅｖｅｒａｇｅ）、
流动比率 （Ｃｕｒｒｅｎｔ）、 资产周转率 （Ｔｕｒｎｏｖｅｒ）、 净利

润同比增长率 （Ｇｒｏｗ）、 公司属性 （ＳＯＥ）。 公司层

面的财务数据均为期初数据。 债券层面的控制变量

Ｂｏｎｄ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｊ，ｔ包括： 债券发行时债项评级 （Ｒａｔｉｎｇ）、
发行规模 （Ｐｒｏｃｅｅｄｓ）、 债券期限 （Ｍａｔｕｒｉｔｙ）、 是否

含权债 （ Ｒｉｇｈｔ）、 利率类型 （ Ｒｔｙｐｅ）、 是否担保

（Ｇｕａｒａｎｔｅｅ）、 债券市场指数 （ＢＩｎｄｅｘ）、 债券市场波

动率 （Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ）、 评级机构 （ＣＲＡ）、 承销商 （Ｌｄｕｄｗ）、
债券发行主体所在省份上一季度的 ＧＤＰ 同比增速

（ＧＤＰ）、 债券发行前一月份的 Ｍ２ 指标 （Ｍ２）。 并且

在回归中控制了债券发行年份的固定效应 δｔ 和发债

企业行业固定效应 μｋ。 􀆠ｉ，ｊ，ｔ是随机误差项。 变量定义

表如表 １ 所示。

表 １ 变量定义表

变量类型 变量符号 变量名称及定义

被解释变量 ｓｐｒｅａｄ
信用利差： 等于债券到期收益率减去

发行当日同期限国债的到期收益率

解释变量

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ 滞后一期研发操纵

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ 滞后两期研发操纵

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ 滞后三期研发操纵

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 滞后一期正常研发支出

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ ＲＤ 滞后两期正常研发支出

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ ＲＤ 滞后三期正常研发支出

续前表

变量类型 变量符号 变量名称及定义

控制变量

Ｓｉｚｅ 企业规模： 总资产的自然对数

ＲＯＡ 资产收益率： 净利润和总资产的比值

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
资产负债率： 负债总额与资产总额的

比值

Ｃｕｒｒｅｎｔ 流动比率

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 资产周转率： 销售收入 ／ 平均总资产

Ｇｒｏｗ 净利润同比增长率

ＳＯＥ
所有权性质： 根据实际控制人性质判

断是否为国有企业

Ｒａｔｉｎｇ
债项评级： 评级是否为 ＡＡＡ， 是为 １，
否则为 ０

Ｐｒｏｃｅｅｄｓ
发行规模： 债券发行总额的自然对数，
单位亿元

Ｍａｔｕｒｉｔｙ 债券期限

Ｒｉｇｈｔ 是否含权债： 债券是否含有特殊条款

Ｒｔｙｐｅ
利率类型： 固定利率取值为 １、 累进利

率取值 ２， 剔除了浮动利率的债券

Ｇｕａｒａｎｔｅｅ 是否担保

ＢＩｎｄｅｘ
市场指数： 债券发行当日的市场指数，
选取中债－信用债总财富指数的收盘价

Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ
市场波动率： 发行前六十日债券市场

指数的标准差

ＣＲＡ 评级机构虚拟变量

Ｌｄｕｄｗ 承销商虚拟变量

ＧＤＰ
债券发行主体所在省份上一季度的

ＧＤＰ 同比增速

Ｍ２ 债券发行前一月份的 Ｍ２ 指标

（二） 数据与描述性统计

本文以 ２０１０—２０２０ 年发行企业债券、 公司债券

和中期票据数据为样本， 并剔除浮动利率债券， 非上

市公司发行的债券以及含缺失值的债券， 最终得到

１ ２３４条债券数据。 债券发行相关数据来源于Ｗｉｎｄ 数

据库。 上市公司研发支出等有关数据来自中国研究数

据服务平台 （ＣＮＲＤＳ）。 为避免异常值的影响， 对连

续变量进行 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理， 剔除 １％ ～ ９９％以外的

数据。
表 ２ 报告了主要变量描述性统计结果。 债券发行

利差的均值为 １􀆰 ９７３。 滞后一期的研发支出削减的均

值为 ０􀆰 ０１４， 标准差为 ０􀆰 ０２５； 滞后两期的研发支出

削减的均值为 ０􀆰 ０１４， 标准差为 ０􀆰 ０２３； 滞后三期的

研发支出削减的均值为 ０􀆰 ０１４， 标准差为 ０􀆰 ０２１。
８４
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表 ２ 描述性统计

变量 样本量 平均数 标准差 中位数 最小值 最大值

ｓｐｒｅａｄ １ ２３４ １􀆰 ９７３ １􀆰 ０３０ １􀆰 ７３７ ０􀆰 ２４３ ５􀆰 ００７

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 ００８ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ３０９

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ３２２

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ００８ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２９８

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０２４ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ００４ ０􀆰 ３１２

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０２１ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２６７

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ １ ２３４ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ００４ ０􀆰 ２８１

Ｓｉｚｅ １ ２３４ ２４􀆰 ６３０ １􀆰 ６３４ ２４􀆰 ５３０ ２１􀆰 １７０ ２７􀆰 ７５０

ＲＯＡ １ ２３４ ５􀆰 ３７２ ３􀆰 ２１８ ４􀆰 ５６０ －１􀆰 ８８５ １８􀆰 ２６０

Ｌｅｖｅｒａｇｅ １ ２３４ ６０􀆰 １３０ １４􀆰 １２０ ６１􀆰 ６５０ １９􀆰 １５０ ８６􀆰 ８３０

Ｃｕｒｒｅｎｔ １ ２３４ １􀆰 １４８ ０􀆰 ５７３ １􀆰 ０９０ ０􀆰 １７５ ３􀆰 ６１５

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ １ ２３４ ０􀆰 ６４９ ０􀆰 ４５８ ０􀆰 ５４２ ０􀆰 ０９６ ３􀆰 ０３５

Ｇｒｏｗ １ ２３４ ２９􀆰 １３０ １１４􀆰 ８００ １２􀆰 ２００ －３３８􀆰 ６００ ６４３􀆰 ０００

ＳＯＥ １ ２３４ ０􀆰 ６５２ ０􀆰 ４７７ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｒａｔｉｎｇ １ ２３４ ０􀆰 ５５０ ０􀆰 ４９８ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｐｒｏｃｅｅｄｓ １ ２３４ ２􀆰 ２８３ ０􀆰 ８１８ ２􀆰 ３０３ －０􀆰 ６９３ ５􀆰 ０７５

Ｍａｔｕｒｉｔｙ １ ２３４ ４􀆰 ０８６ １􀆰 ４９０ ３􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １５􀆰 ０００

Ｒｉｇｈｔ １ ２３４ ０􀆰 ５９９ ０􀆰 ４９０ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｒｔｙｐｅ １ ２３４ １􀆰 ３５８ ０􀆰 ４８０ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ ２􀆰 ０００

Ｇｕａｒａｎｔｅｅ １ ２３４ ０􀆰 １３７ ０􀆰 ３４４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

ＢＩｎｄｅｘ １ ２３４ １６３􀆰 ４００ １９􀆰 ７５０ １６５􀆰 ３００ １１１􀆰 ０００ １８８􀆰 ９００

Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ １ ２３４ ０􀆰 ７８８ ０􀆰 ２９６ ０􀆰 ７７８ ０􀆰 ２０９ １􀆰 ９１６

ＧＤＰ １ ２３４ １０６􀆰 １００ ４􀆰 ２８８ １０６􀆰 ９００ ６０􀆰 ８００ １１６􀆰 ５００

Ｍ２ １ ２３４ １０􀆰 ５８０ ２􀆰 ４２１ １０􀆰 １００ ８􀆰 ０００ ２８􀆰 ５００

四、 实证结果与分析

（一） 研发操纵与债券发行成本

表 ３ 报告了研发操纵对债券发行成本的影响。 其

中， 列 （１） 是公司滞后一期研发操纵的影响， 列

（２） 和列 （３） 依次为滞后两期和滞后三期研发操纵

的实证结果。
从表 ３ 列 （１） 可得， 公司研发操纵显著增加了

债券发行的成本 （Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ ＝ ９􀆰 ７３８∗∗∗）， 也就是

债券市场能识别企业的研发操纵行为， 并且给出了惩

罚， 债券发行风险溢价显著增加。 并且， 债券市场认

可公司的研发投入行为， 并给出积极评级 （Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿
ＲＤ＝ －９􀆰 ２７６∗∗∗）。 上述两个系数大小相当， 可见债券

市场对研发投入的认可程度和对研发操纵的惩罚程度

是相当的。 这表明研发操纵的债券市场反应不仅在计

量上是显著的， 在经济意义上也是重要的。
根据表 ３ 列 （２） 和列 （３） 的结果， 滞后两期

和滞后三期的研发操纵的系数也显著为正 （Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿
ＲＤ＝ ９􀆰 ３６７∗∗∗、 Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ ＝ ６􀆰 ６５１∗）， 可见， 公司

研发操纵行为对债券发行利差的影响具有持续性。 同

９４
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时也注意到， 滞后一期到滞后三期研发操纵的系数依

次减少， 说明公司研发操纵的债券市场影响逐年

减弱。

表 ３ 研发操纵对债券发行成本的影响

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
９􀆰 ７３８∗∗∗

（３􀆰 ６５５）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－９􀆰 ２７６∗∗

（３􀆰 ７３６）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
９􀆰 ３６７∗∗∗

（３􀆰 ４３３）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－８􀆰 ４９４∗∗

（３􀆰 ４８４）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
６􀆰 ６５１∗

（３􀆰 ４８５）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－６􀆰 ３２３∗

（３􀆰 ５０５）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ ２３４ １ ２３４ １ ２３４

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５９０ ０􀆰 ５９０ ０􀆰 ５８９

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平显著。 括号内是

稳健标准误。 下同。

（二） 研发操纵对债券评级的影响

引入评级变量 ｒａｔｅ （债项评级为 ＡＡＡ， ｒａｔｅ ＝ ４；
债项评级为 ＡＡ＋， ｒａｔｅ＝ ３； 债项评级为 ＡＡ， ｒａｔｅ＝ ２；
债项评级为 ＡＡ－及以下， ｒａｔｅ＝ １）， 运用式 （１３） 考

察公司研发操纵如何影响其债券发行的信用评级。

ｒａｔｅｉ，ｊ，ｔ ＝α０＋α１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤｉ，ｔ－１＋α２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ－１

＋α３Ｂｏｎｄ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｊ，ｔ＋α４Ｆｉｒｍ＿Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ
＋δｔ＋μｋ＋􀆠ｉ，ｊ，ｔ （１３）

表 ４ 给出了模型 （１３） 的估计结果。 可以看到，
公司研发操纵会显著降低其债券的信用评级。 而且，
这种影响也具有持续性， 滞后两期和滞后三期的研发

操纵依然对债券的信用评级产生显著的负向影响。 同

时也可以看到， Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 至 Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 的系数

为正。 这表明第三方评级机构对企业的研发投入给予

正向评价。 这个证据也表明中国债券市场上信用评级

有一定的信息价值。

表 ４ 研发操纵是否影响企业评级

变量
（１） （２） （３）

ｒａｔｅ ｒａｔｅ ｒａｔｅ

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
－６􀆰 ９４３∗∗

（３􀆰 ３２５）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
０􀆰 ３７３

（３􀆰 ４９９）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
－８􀆰 ２６１∗∗∗

（３􀆰 １１９）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
１􀆰 ６３１

（３􀆰 ２７９）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
－８􀆰 ５１３∗∗∗

（２􀆰 ９０８）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
２􀆰 １７３

（３􀆰 ０３０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ ２３４ １ ２３４ １ ２３４

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６９４ ０􀆰 ６９４ ０􀆰 ６９２

（三） 影响机制分析： 创新能力渠道作用显著

首先检验第一个可能的影响机制， 即管理层的研

发操纵行为会削弱企业的创新能力， 增加债券融资成

本。 若该机制存在， 即可推测出创新能力更强的企业

中， 研发操纵对债券融资成本影响更大。 本节引入两

个创新型企业的代理变量对这一推测进行实证检验。
第一个是企业专利引用量 （Ｐａｔｅｎｔ）， 用企业授权专

利被引用次数表示， 并对企业授权专利被引用次数除

以公司的正常研发支出 ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 进行标准化处理，
再除以 １ ０００ 进行量纲上的处理， 以便结果的呈现。
专利引用数据来自 ＣＮＲＤＳ 数据库。

为检验在创新型企业中管理层的研发操纵行为对

债券融资成本的影响是否更大， 在模型 （１２） 中引入

企业专利引用量 （Ｐａｔｅｎｔ） 及其与研发操纵 （ ｒｅｄｕｃｅ＿
ＲＤ） 的交互项进行回归分析。 表 ５ 给出了含专利被

引用次数交乘项的模型估计结果。 可以看到， 滞后一

阶和滞后三阶的交乘项系数均显著为正。 这说明， 在

创新能力较强的企业中， 研发操纵对企业的债券融资

成本影响更大， 即管理层的研发操纵会通过削弱企业

创新能力的渠道增大债券的融资成本。 该结果支持假

设 ２。
０５
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表 ５ 创新专利的影响机制分析

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

Ｐａｔｅｎｔ×Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 １２５∗∗

（０􀆰 ０５６）

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ ＲＤ
８􀆰 ６９７∗∗

（４􀆰 ０２８）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ ＲＤ
－１０􀆰 ５５５∗∗

（４􀆰 ３５８）

Ｐａｔｅｎｔ×Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０７０

（０􀆰 ０５６）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ ＲＤ
８􀆰 ９００∗∗

（３􀆰 ７５２）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－９􀆰 ２８７∗∗

（３􀆰 ９１０）

Ｐａｔｅｎｔ×Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 １３２∗∗

（０􀆰 ０６２）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ ＲＤ
６􀆰 ５９８∗

（３􀆰 ７５２）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ ＲＤ
－９􀆰 １７５∗∗

（３􀆰 ９６０）

Ｐａｔｅｎｔ
－０􀆰 ０３０∗∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０２３∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０２３∗∗∗

（０􀆰 ００９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ９５３ ９５３ ９５３

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６２２ ０􀆰 ６２２ ０􀆰 ６２２

第二个创新型企业的代理变量是独立董事的技术

性 （Ｔｅｃｉｎｄ）。 独立董事对企业有监督 （Ａｄａｍｓ 等，
２０１０［４７］） 和资源提供的功能 （Ｂｙｒｄ 和 Ｍｉｚｒｕｃｈｉ， ２００５［４８］；
Ｋｒｏｓｚｎｅｒ 和 Ｓｔｒａｈａｎ， ２００１［４９］）， 具有专业技术背景的

独立董事不仅可以抑制企业的研发操纵， 还会利用自

己的专业技能为企业提供指导， 有助于其研发效率提

升 （胡元木， ２０１２［５０］）。 借鉴胡元木等 （２０１６） ［４６］的

研究， 用技术独立董事占独立董事的比例来衡量独立

董事的技术性 （Ｔｅｃｉｎｄ）。 技术独立董事的判断标准

如下： （１） 简历中明确显示该独立董事具有教授级

工程师、 工程师、 研究员以及技术类相关职称； （２）
该独立董事毕业于理工科等技术性较强的专业 （如
工程、 医学和生物制药等） 或拥有研发和技术岗位

的工作经历或学习经历。 符合上述标准至少一条即可

以判断该名独立董事为技术独立董事。 技术独立董事

的数据来自国泰安 ＣＳＭＡＲ 数据库。
为检验在技术依赖型企业中， 管理层的研发操纵

行为对债券融资成本的影响是否更大， 在模型 （１２）
中引入企业独立董事的技术性 （Ｔｅｃｉｎｄ） 及其与研发

操纵 （ ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ） 的交互项进行回归分析。 表 ６ 给

出了带有技术独立董事交乘项的模型估计结果。 可以

看到， 滞后一阶至三阶的交乘项系数均显著为正。 这

说明， 在技术依赖程度更高的企业中， 研发操纵对企

业的债券融资成本影响更大。 专利引用量和独立董事

技术性的交乘项的结果均支持假设 ２， 即研发操纵会

通过削弱企业创新能力， 增加债券融资成本。

表 ６ 从技术独立董事的视角验证研发操纵的影响机制

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

Ｔｅｃｉｎｄ×Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
５􀆰 １０７∗∗∗

（１􀆰 ８３５）

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
６􀆰 ９３３∗

（３􀆰 ８１５）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－７􀆰 １０８∗

（３􀆰 ８２５）

Ｔｅｃｉｎｄ×Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
６􀆰 ０３４∗∗∗

（２􀆰 １６６）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
７􀆰 １７９∗∗

（３􀆰 ５９２）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－６􀆰 ９８５∗

（３􀆰 ５８０）

Ｔｅｃｉｎｄ×Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
７􀆰 １１７∗∗∗

（２􀆰 ５２４）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
４􀆰 ２７９

（３􀆰 ６２６）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－４􀆰 ７８９
（３􀆰 ６１６）

Ｔｅｃｉｎｄ
－０􀆰 ２８２∗∗∗

（０􀆰 ０９８）
－０􀆰 ２９１∗∗∗

（０􀆰 ０９８）
－０􀆰 ３０６∗∗∗

（０􀆰 １００）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ １０６ １ １０６ １ １０６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５７１ ０􀆰 ５７１ ０􀆰 ５７０

（四） 影响机制分析： 市场关注渠道作用较小

外部市场监督机制可能会对主要结果产生影响，
市场关注度越高， 研发操纵就越可能被暴露， 投资者

１５
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就越可能认为该公司债券的风险变大， 因此市场要求

的信用利差也会变大。 采取两种方法对上述可能的作

用渠道进行检验。 第一， 用发债当年有多少个分析师

（团队） 对发债公司进行过跟踪分析来表示市场关

注。 跟踪分析师数据来自国泰安 ＣＳＭＡＲ 数据库。 分

析师关注 （ＡｎａＡｔｔｅｎｔｉｏｎ） 变量及其与研发操纵的交

乘项进入模型 （１２）， 估计结果如表 ７ 所示。 可以看

到， 列 （１） ～列 （３） 交乘项的系数均不显著， 而且

大小非常接近于 ０。 可见， 分析师关注并不是研发操

纵影响债券利差的作用渠道。

表 ７ 分析师关注影响机制是否成立的检验

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

ＡｎａＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０６７

（０􀆰 ０５７）

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
７􀆰 ６３８∗∗

（３􀆰 ８９１）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－８􀆰 ３５６∗∗

（３􀆰 ９０３）

ＡｎａＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０５２

（０􀆰 ０６８）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
５􀆰 ５３４

（３􀆰 ５６７）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－５􀆰 ５１６
（３􀆰 ４６４）

ＡｎａＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０１８

（０􀆰 ０８３）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
１􀆰 ７６４

（３􀆰 ６５７）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－１􀆰 ４５３
（３􀆰 ４７２）

ＡｎａＡｔｔｅｎｔｉｏｎ
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００３）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ １１５ １ １１５ １ １１５

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６１４ ０􀆰 ６１４ ０􀆰 ６１３

第二种方法采用发债当年对发债公司进行过跟踪

分析的分析报告数量来表示市场关注。 研报数量的数

据来自国泰安 ＣＳＭＡＲ 数据库。 研报关注变量及其与

研发真实盈余管理的交乘项进入模型 （１２）， 估计结

果如表 ８ 所示。 可以看到， 列 （１） ～列 （３） 中只有

滞后一阶交乘项的系数在 １０％的水平上显著， 其他

两列的交乘项系数均不显著。 同样， 所有交乘项系

数的大小也都接近于 ０。 可见， 并没有可信的证据

表明研报关注是研发真实盈余管理影响债券利差的

作用渠道。
总之， 现有的证据表明， 削减研发支出的真实盈

余管理主要是通过创新能力弱化的渠道影响债券的融

资成本， 市场关注对中国债券市场的影响很小， 尚未

构成产生真正影响的渠道。

表 ８ 研报关注影响机制是否成立的检验

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

ＲｅｐｏｒｔＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０４０∗∗

（０􀆰 ０１９）

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
７􀆰 ３３０∗

（３􀆰 ９０４）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－８􀆰 ７２０∗∗

（３􀆰 ９２５）

ＲｅｐｏｒｔＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０３５

（０􀆰 ０２３）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
５􀆰 ０７５

（３􀆰 ５５９）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－５􀆰 ６２４
（３􀆰 ４８２）

ＲｅｐｏｒｔＡｔｔｅｎｔｉｏｎ×Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ ＲＤ
０􀆰 ０２５

（０􀆰 ０２９）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
１􀆰 ３０９

（３􀆰 ６２９）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－１􀆰 ６５８
（３􀆰 ４８２）

ＲｅｐｏｒｔＡｔｔｅｎｔｉｏｎ
－０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ １１５ １ １１５ １ １１５

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６１５ ０􀆰 ６１５ ０􀆰 ６１３

２５
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（五） 稳健性检验

１􀆰 内生性问题： 样本选择偏差。
借鉴窦超等 （２０２１） ［３５］ 的做法， 采用 Ｈｅｃｋｍａｎ

两阶段方法以控制样本选择偏差。 第一阶段以上市

公司是否发行债券为被解释变量构建 Ｐｒｏｂｉｔ 模型计

算逆米尔斯矩阵 ｉｍｒ。 剔除缺失值后， 一共得到

３９ ７７４ 个公司 －年份数据， 其中发行债券样本有

１ ７９３ 个， 没有发行债券样本有 ３７ ９８１ 个。 回归方

程如公式 （１４） 所示， 并且其中有关财务数据均采

用期初数据。 将第一阶段计算得到的逆米尔斯矩阵

带入主回归方程， 进行 Ｈｅｃｋｍａｎ 第二阶段的检验，
结果如表 ９ 所示。 主要解释变量依然显著， 说明排

除内生性问题后， 企业研发操纵仍然会显著增加债

券发行利差。

Ｂｏｎｄｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｓｉｚｅｉ，ｔ－１＋α２ＲＯＡｉ，ｔ－１＋α３Ｌｅｖｅｒａｇｅｉ，ｔ－１
＋α４Ｃｕｒｒｅｎｔｉ，ｔ－１＋α５Ｔｕｒｎｏｖｅｒｉ，ｔ－１＋α６Ｇｒｏｗ ｉ，ｔ－１

＋δｔ＋μｋ＋􀆠ｉ，ｔ （１４）

表 ９ Ｈｅｃｋｍａｎ 检验

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
９􀆰 ７１１∗∗∗

（３􀆰 ６５１）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－９􀆰 １０４∗∗

（３􀆰 ７２３）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
９􀆰 ３９５∗∗∗

（３􀆰 ４３２）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－８􀆰 ３６０∗∗

（３􀆰 ４８１）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
６􀆰 ６８５∗

（３􀆰 ４８６）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－６􀆰 ２４４∗

（３􀆰 ４９９）

ｉｍｒ
－０􀆰 １３２
（０􀆰 ４４９）

－０􀆰 １８０
（０􀆰 ４４１）

－０􀆰 １３１
（０􀆰 ４３９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ ２３４ １ ２３４ １ ２３４

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ５９０ ０􀆰 ５９０ ０􀆰 ５８９

　 　 ２􀆰 研发操纵波动性的影响。
Ｃｈｅｎ 等 （２０１５） ［２９］和 Ｃｈｅｎ 等 （２０２１） ［３０］ 指出真

实盈余管理波动率比真实盈余管理水平更具债券定价

价值。 本节借鉴其研究， 用发行债券前三年的

ａｂｎｏｒｍａｌ＿ ＲＤ 的标准差 （ ｓｄａ３ｒ） 度量研发操纵波动

性， 然后用研发操纵波动性替代模型 （９） 中的研发

操纵变量， 重新估计的结果如表 １０ 所示。 可以看到，
研发操纵波动性的系数显著为正， 而且系数的大小和

本文的主要结果 （见表 ３） 相当。 表 １０ 的结果从波

动性的角度确认了研发操纵对债券融资成本的影响是

稳健的。

表 １０ 研发操纵波动性的影响

变量
（１）

ｓｐｒｅａｄ

ｓｄａ３ｒ
７􀆰 ６８２∗∗

（３􀆰 ７５３）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ

ＣＲＡ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ ２３４

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ７３１

３􀆰 研发操纵的其他测度方法。
除了 Ｒｏｙｃｈｏｗｄｈｕｒｙ （２００６） ［１］ 的方法之外， Ｇｕｎｎｙ

（２０１０） ［２］对研发操纵的计算方法也是文献中广为采

用的方法。 根据 Ｇｕｎｎｙ （２０１０） ［２］ 的做法， 采用如下

式 （１５） ～ 式 （ １７） 分年份行业度量公司的研发

操纵。

ＲＤｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１
＝α０＋α１

１
ＴＡｉ，ｔ－１

＋α２ＭＶｉ，ｔ＋α３Ｑｉ，ｔ＋α４

ＩＮＴｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１

＋α５

ＲＤｉ，ｔ－１

ＴＡｉ，ｔ－１
＋􀆠ｉ，ｔ （１５）

ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ ＝ β^０＋β^１
１

ＴＡｉ，ｔ－１
＋β^２ＭＶｉ，ｔ＋β^３Ｑｉ，ｔ

＋β^４

ＩＮＴｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１
＋β^５

ＲＤｉ，ｔ－１

ＴＡｉ，ｔ－１
（１６）

ａｂｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ ＝
ＲＤｉ，ｔ

ＴＡｉ，ｔ－１
－ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤｉ，ｔ （１７）

３５
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其中， ＲＤ 为公司研发支出， ＴＡ 为总资产， ＭＶ 为公司

期末总市值的自然对数， Ｑ 为公司的 Ｔｏｂｉｎ􀆳Ｑ 值， ＩＮＴ
为公司当年扣除折旧摊销费用前的营业利润。 ｎｏｒｍａｌ＿
ＲＤ 是估计出来的正常研发支出； ａｂｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ 反映

了公司的异常研发支出。 借鉴朱红军等 （２０１６） ［３６］方

法， 定义 ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ 如下： 当 ａｂｎｏｒｍａｌＲＤ≥０ 时， 令

ｒｅｄｕｃｅＲＤ ＝ ０； 当 ａｂｎｏｒｍａｌＲＤ＜０ 时， 令 ｒｅｄｕｃｅＲＤ ＝ １。

表 １１ 的结果表明， 基于 Ｇｕｎｎｙ （２０１０） ［２］滞后一

期、 滞后二期、 滞后三期的研发操纵的系数均显著为

正， 与本文的主要结果 （表 ３） 是一致的， 验证了研

发操纵对债券融资成本影响的稳健性。

表 １１　 　 基于 Ｇｕｎｎｙ 的研发操纵度量对债券利差的影响

变量
（１） （２） （３）

ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ ｓｐｒｅａｄ

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 １１９∗∗

（０􀆰 ０４８）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－３􀆰 ７１３∗∗∗

（１􀆰 ３９３）

Ｌ２ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 １０３∗∗

（０􀆰 ０４９）

Ｌ２ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－４􀆰 ６９９∗∗∗

（１􀆰 ５５３）

Ｌ３ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
０􀆰 ０８６∗

（０􀆰 ０４８）

Ｌ３ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－３􀆰 ５７１∗∗

（１􀆰 ６２０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ １４６ １ １４６ １ １４６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６０２ ０􀆰 ６０２ ０􀆰 ６０１

４􀆰 利用研发支出加计扣除政策冲击检验稳健性。
中国从 ２００８ 年开始推出了研发费用加计扣除的

税收政策试点， 允许企业将发生的研发费用在据实扣

除的基础上， 再按实际发生额的 ５０％抵扣当年应纳

税所得额或按照所形成的无形资产成本的 １５０％在税

前摊销。 ２０１３ 年研发支出加计扣除的试点政策推广

到全国， 并扩大了企业研发费用的扣除范围， 所有与

研发投入相关的费用均可在税前扣除； ２０１５ 年进一

步放宽享受税收优惠政策的研发活动范围， 并且制定

负面清单制度， 除了规定不宜计入的研发活动外， 其

他的都可以作为加计扣除的研发活动享受优惠政策。
２０１３ 年是研发费用加计扣除政策变化关键年份，
２０１５ 年实际上是在 ２０１３ 年政策基础上的进一步完

善。 因此， 以 ２０１３ 年为政策变化分界点， 定义变量

ｐｏｌｉｃｙ， ２０１３ 年之后取值为 １， 之前取值为 ０。 利用上

一小节计算得到的虚拟变量 Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ， 构造交互

项 Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ×ｐｏｌｉｃｙ， 进入模型 （１２）。 回归估计

结果如表 １２ 所示。 交乘项 Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ×ｐｏｌｉｃｙ 的系

数显著为正。 这表明宽松的研发支出税收优惠政策

冲击使得研发操纵对公司价值的损害变得更大了，
因为随着研发支出的削减相应的税收优惠也丧失

了， 因此债券市场相应地提高了融资成本。 政策冲

击的结果进一步验证了研发操纵对债券融资成本的

影响是稳健的。

表 １２ 研发支出加计扣除政策的影响

变量
（１）

ｓｐｒｅａｄ

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ×ｐｏｌｉｃｙ
０􀆰 ５３８∗∗∗

（０􀆰 １５８）

ｐｏｌｉｃｙ
２􀆰 ７９３∗∗∗

（０􀆰 ７４２）

Ｌ１ｒｅｄｕｃｅ＿ＲＤ
－０􀆰 ３８３∗∗

（０􀆰 １５０）

Ｌ１ｎｏｒｍａｌ＿ＲＤ
－４􀆰 ２２５∗∗∗

（１􀆰 ４００）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ １４６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ６０６

五、 结论

盈余管理与债券市场关系的研究仍在不断拓展，
一些议题尚未定论， 另外一些重要议题的研究尚付阙

如。 本文的研究主要是为了填补研发操纵的债券市场

反应的空缺。 中国为这个问题的研究提供了很好的背

景， 近十年来， 中国研发支出增长了 ３ 倍多。 利用中

４５
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国 ２０１０—２０２０ 年发行中长期信用债的上市公司数据，
本文给出了稳健的证据表明， 公司对研发操纵会显著

地推高债券融资成本、 拉低债券信用评级。 进一步的

证据表明， 对创新型企业来说， 研发操纵对债券融资

成本的影响更大。 研发操纵会损害公司的创新潜力，
由此而引起债券市场投资者对公司未来偿付能力的担

忧， 因此提高了债券融资成本。 市场关注渠道并没有

对企业的研发操纵行为的债券市场反应产生显著影响。
本文启示主要有： 第一， 市场关注还没有成为研

发操纵影响债券融资成本的渠道。 这也意味着， 进一

步提高资本市场的信息透明， 加大对研发支出的信息

披露可以在将来成为抑制会计机会主义行为的可能渠

道。 第二， 利用研发支出加计扣除政策冲击的证据表

明， 研发操纵还可能会抵消促进创新的税收政策效

果， 这就要求税收优惠政策的设计要防止负激励， 要

增加杜绝研发操纵条款与措施。 第三， 技术独立董事

对企业管理层研发操纵有一定的约束作用， 可以进一

步推广。
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一、 引言

企业 ＥＳＧ 表现是指其在环境 （Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ）、 社

会责任 （Ｓｏｃｉａｌ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ） 与公司治理 （Ｇｏｖｅｒｎ⁃
ａｎｃｅ） 三维度的作为。 与发达资本市场国家相比， 我

国 ＥＳＧ 评级与实践均起步较晚， 但发展迅速。 ２０１８
年 ９ 月证监会发布修订后的 《上市公司治理准则》
明确指出上市公司要对环境、 社会责任与公司治理方

面的信息进行披露。
首先， 我国经济高质量发展的目标和中央防范系

统性风险的底线为中国企业 ＥＳＧ 实践提出了明确的

要求。 ２０２１ 年， 我国明确提出 “双碳” 目标， 强调

了经济绿色可持续发展的紧迫性。 ２０２２ 年党的二十

大胜利召开， 习近平总书记在二十大报告中指出：
“高质量发展是建设社会主义现代化国家的第一要

务， 要增强国内大循环内生动力和可靠性， 提升国际

循环质量和水平， 以促进经济实现质的有效提升和量

的合理增长。” 同年 １２ 月， 中央经济工作会议指出：
我国经济恢复的基础尚不牢固， 需求收缩、 供给冲

击、 预期转弱三重压力仍然较大， 外部环境动荡不

安， 给我国经济发展带来的不利影响加深。 因此， 要

坚持稳中求进工作总基调， 完整、 准确、 全面贯彻新

发展理念， 加快构建新发展格局， 着力推动高质量发

展。 ＥＳＧ 理念与高质量发展理念不谋而合， 践行 ＥＳＧ
理念， 不仅有助于企业行稳致远， 更有助于宏观经济

持续健康发展。 在此背景下， 企业的 ＥＳＧ 表现已经

得到市场各参与方的广泛重视。
其次， 经济快速恢复与整体风险的上升对 ＥＳＧ

实践提出新的要求。 当下经济环境复杂， 包括经营风

险在内的整体风险水平上升， 推动各类企业加速落实

ＥＳＧ 发展理念， 推进具有我国特色的 ＥＳＧ 评级体系

建设， 能够帮助国家控制系统性风险， 维持经济社会

稳定。 Ｌｅｌａｓｉ 等 （２０２１［１］） 研究发现， ＥＳＧ 表现可以

作为衡量企业绩效与评估企业风险水平的重要指标，
有助于引导绿色投资， 推动经济宏观发展 （王遥等，
２０１６［２］）。 因此， 研究 ＥＳＧ 表现与经营风险间的关系

具有现实意义。
最后， 企业可持续发展的现实需求推动了 ＥＳＧ

的相关研究。 复杂经济环境导致企业面临的风险水平

上升， ＥＳＧ 能否帮助企业提高可持续发展能力成为

学术界关注的重点。 与风险相比， 国内外学者对 ＥＳＧ

的研究更多关注在企业绩效方面， 少量对 ＥＳＧ 与企

业风险水平影响的研究主要集中在企业金融风险

（Ｚｈａｎｇ 等， ２０２１［３］）、 信用风险 （Ｂａｒｍｉｎｅｒ 等， ２０２２［４］）
和股价崩盘风险 （席龙胜和王岩， ２０２２［５］ ）。 虽然大

部分研究表明较好的 ＥＳＧ 表现可以降低企业风险水

平， 但亦有一些学者指出改善 ＥＳＧ 表现反而会增加

企业风险。 对于这个问题学术界尚有争论， 存在研究

空间。 此外， 虽然近些年 ＥＳＧ 实践在我国得到发展，
但是国内学者对 ＥＳＧ 表现与企业风险的研究尚不充

分， 更鲜有研究关注企业经营风险。 与西方发达国家

相比， 我国仍处于市场发展不成熟阶段， ＥＳＧ 也正

处于初步发展阶段。 同时， 我国政府具有化解重大经

济风险的使命任务， 这也是以习近平同志为核心的党

中央在中央经济工作会议提出的重点之一。 因此， 本

文以 ２０１１—２０２１ 年我国 Ａ 股上市公司为研究对象，
探究 ＥＳＧ 表现与企业经营风险之间的关系。 研究结

果表明： （１） 拥有较好 ＥＳＧ 表现的企业面临的经营

风险较低； （２） 机制检验表明， ＥＳＧ 表现通过缓解

信息不对称， 提高分析师关注来降低经营风险； （３）
异质性检验表明， 企业性质、 经济政策不确定性和数

字化转型水平的不同会影响 ＥＳＧ 表现对企业经营风

险的抑制作用。
与既有研究相比， 本文的研究贡献在于： 首先，

丰富了 ＥＳＧ 方面的研究内容。 现有研究主要关注

ＥＳＧ 对企业经营绩效产生的影响， 对 ＥＳＧ 表现与企

业风险的研究不足， 更鲜有学者研究 ＥＳＧ 表现与经

营风险之间的关系。 相比已有研究， 本文对 ＥＳＧ 表

现与企业经营风险展开了深入的研究， 从信息与外部

分析师视角进一步探索了 ＥＳＧ 表现影响企业经营风

险的作用机制， 并从企业性质、 经济政策不确定性和

数字化转型三个角度进行异质性分析， 拓展了 ＥＳＧ
与企业风险关系的研究深度和广度。 其次， 为我国推

进 ＥＳＧ 实践提供经验证据。 ＥＳＧ 实践本身是推进经

济高质量发展的重要一环， 在经济环境复杂的当下，
企业面临的风险加剧， 本文研究可以为推进 ＥＳＧ 实

践的深入进行提供助力。 为了紧扣我国经济发展实

际， 本文从企业性质、 经济政策不确定性和数字化转

型水平入手， 分析其对 ＥＳＧ 表现抑制企业经营风险

的影响。 与发达市场国家相比， 我国经济制度具有特

殊性， 研究企业性质的影响具有现实意义。 同时， 我

国经济正处于快速复苏上升阶段， 经济政策的不确定

８５
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性会影响企业的经营管理和 ＥＳＧ 实践， 从而对企业

经营风险产生影响。 此外， 数字经济的快速发展促使

企业进行数字化转型， 因此考虑数字化转型对 ＥＳＧ
表现与企业经营风险的影响也是必要的。 最后， 为企

业降低经营风险提供理论依据。 经济环境复杂多变，
企业面临的整体风险上升， 而化解经济发展的重大风

险是党和国家经济工作的核心之一。 本文的研究可以

为企业制定合理的风险策略， 增强持续经营能力， 降

低经营风险水平提供理论依据。

二、 文献综述

（一） ＥＳＧ 表现的经济后果

ＥＳＧ 理论发展至今， 已经得到了学者们的广泛

研究。 有关 ＥＳＧ 表现经济后果的研究主要集中于企

业价值和财务绩效 （Ｔａｒｍｕｊｉ 等， ２０１６［６］ ） 等方面。
唐勇军等 （２０２１） ［７］利用我国 Ａ 股重污染企业数据研

究发现， 提高环境信息披露质量可以显著增加企业价

值， 完善的环境规制也可以对企业绩效产生积极影响

（张爱美等， ２０２１［８］ ）。 其次， 企业承担社会责任，
有利于降低可能面临的潜在风险 （Ｐｏｒｔｅｒ， ２００６［９］ ），
提高财务绩效水平 （Ｐａｔｒｉｃｋ， ２０１７［１０］ ）。 此外， 改善

ＥＳＧ 表现也可提高企业投资效率 （高杰英等， ２０２１［１１］）
与绩效水平 （李井林等， ２０２１［１２］）。

相比之下， 关于 ＥＳＧ 整体表现与企业风险间的

研究少， 更鲜有学者关注企业经营风险， 并且基于

ＥＳＧ 各组成部分与企业风险的研究结论本身也存在

争议。 Ｌｉ 等 （２０２２） ［１３］ 利用我国数据检验了 ＥＳＧ 与

企业违约风险间的关系， 结果表明具有高 ＥＳＧ 评级

的企业其违约风险更低。 但是亦有研究指出， 企业管

理者会出于提高自身声誉的目的， 过度利用企业资源

从事自利性社会责任活动， 这增加了企业发展中的风

险 （Ｂｒａｍｍｅｒ 等， ２００８［１４］； 权小锋等， ２０１５［１５］）。
经营风险作为影响企业可持续发展的重要风险，

在学者们探讨 ＥＳＧ 对企业发展影响的过程中并未得

到充分关注。 一方面是由于我国 ＥＳＧ 评级与实践尚

在发展初期； 另一方面学者们更多关注企业绩效。 基

于此， 本文基于 ＥＳＧ 的整体表现， 探究其与企业经

营风险的关系， 并从信息不对称和分析师关注两个角

度探讨其作用机制， 希望能丰富这方面的研究成果，
并为后续研究提供一定的借鉴。

（二） 企业经营风险的影响因素

风险是企业经营与发展中的不确定因素， 其实质

上反映的是企业在寻求高额利益时为其付出代价的意

愿 （Ｂｏｕｂａｋｒｉ 等， ２０１１［１６］）。 现有文献对企业经营风

险影响因素的研究大致可分为外部因素与内部因素两

种情形。
企业外部因素对经营风险具有重要影响。 首先，

经济政策会影响企业风险水平。 乔桂明和李梓旗

（２０２１） ［１７］基于贸易政策不确定性的研究发现， 贸易

政策不确定性会给企业带来巨大的经营风险。 张岳和

周应恒 （２０２１） ［１８］的研究表明， 数字金融的发展有助

于降低农村金融机构的经营风险。 其次， 宏观经济环

境会影响企业风险。 在中美贸易摩擦的背景下， 系统

性金融风险上升， 最终会导致实体经济风险加剧

（方意等， ２０２１［１９］ ）。 最后， 市场环境同样也会影响

企业风险。 Ｊｏ 等 （２０１４） ［２０］ 的研究表明， 分析师关

注有助于降低企业经营风险。 张长海等 （２０１９） ［２１］从

机构投资者视角出发， 证明了不同特质的机构投资者

会对企业风险产生显著影响。
企业内部因素对经营风险也显著相关。 张军等

（２０２１） ［２２］研究指出， 企业金融化会提高实体部门的

经营风险。 王敬勇等 （２０２２） ［２３］ 探析自愿性战略合

作信息披露质量与企业经营风险之间的关系， 研究

结果表明战略合作信息披露质量与上市公司经营风

险显著负相关。 此外， 对管理层特质的研究表明，
管理者性别 （Ｆａｃｃｉｏ 等， ２０１６［２４］）、 ＣＥＯ 不同的风险

偏好 （Ｍａｔｔｈｅｗ 和 Ｓｔｅｐｈｅｎ， ２０１６［２５］）、 董事会内部关

系 （梁上坤等， ２０２０［２６］ ）、 混合所有制程度 （梁上

坤等， ２０２０［２７］）、 政府干预程度 （袁淳等， ２０１０［２８］ ）
等， 都会对企业风险产生影响。 由于 ＥＳＧ 评级能够

相对客观地反映企业在环境、 社会与公司治理三维度

的作为， 近些年也受到学者们的广泛关注。 ＥＳＧ 信

息披露可以降低信息不对称， 使投资者更好地进行企

业评估， 降低投资风险 （Ｌｏｏｆ 等， ２０２２［２９］ ）， 并且在

一定程度上缓解可能面临的系统性风险 （Ｃｅｒｑｕｅｔｉ 等，
２０２１［３０］）。

综上所述， 学者们对企业经营风险展开了丰富的

研究。 但在相关研究中， 企业 ＥＳＧ 表现尚未得到学者

们的重视。 但经营风险是企业日常经营活动中需要特

别关注的风险。 此外， 与 ＥＳＧ 单个维度相比， 企业

ＥＳＧ 表现包含的内容更加丰富， 评价体系更加综合，
能够从多维度对企业进行更加全面的评价。 正是基于

上述考虑， 本文对 ＥＳＧ 表现与企业经营风险展开探讨。
９５
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三、 理论分析与研究假设

（一） ＥＳＧ 表现与企业经营风险

１􀆰 “弄巧成拙”： 泡沫破灭的形象工程。
首先， 新古典经济学认为股东财富最大化是企业

经营的首要目标， 而企业承担社会责任、 改善 ＥＳＧ
表现与股东财富最大化目标不相符。 企业的资源有

限， 如果把资源投入到改善 ＥＳＧ 表现， 会使有限资

源无法投入到为股东创造财富的项目， 从而导致企业

竞争力下降， 提高经营风险发生的可能性， 损害企业

价值。
其次， 基于委托代理理论， Ｆｒｉｅｄｍａｎ （１９７０） ［３１］

认为企业管理者承担社会责任是为了个人利益而损害

股东利益的代理行为。 由于股东与管理者之间的信息

不对称以及管理者的机会主义倾向， 二者存在利益冲

突。 管理者为了获取更高的声誉等个人利益， 可能

会将过多的资源投入 ＥＳＧ 实践， 导致企业盈利能力

下降， 经营风险上升。 已有研究也表明， 管理者承

担社会责任， 改善企业 ＥＳＧ 表现是为了提高个人声

誉 （Ｂａｒｎｅａ 等， ２０１０［３２］ ） 与社会影响力 （Ｃｅｓｐａ 等，
２００７［３３］）。 此外， 由于投资者与被投资方目标的不一

致， 导致投资者可能对企业进行 ＥＳＧ 活动高度怀疑，
使得具有良好 ＥＳＧ 表现的企业面临的风险水平反而

越大 （Ｌａｎｄｉ 等， ２０２２［３４］）。
最后， 企业可能采取 “多言寡行” 的环境信息

披露策略 （李哲， ２０１８［３５］ ）， 通过 “多说少做” 的

方式向市场传递企业努力改善 ＥＳＧ 表现的虚假信息，
以此获取更多的银行借款 （李哲和王文翰， ２０２１［３６］ ）
与政府补助 （李哲等， ２０２２［３７］）， 这种短视行为会损

害企业的发展能力， 一旦 “东窗事发” 会极大地损

害企业形象， 造成经营风险显著上升。 基于上述分

析， 提出假设 Ｈ１ａ：
Ｈ１ａ： ＥＳＧ 表现与企业经营风险显著正相关， 即

ＥＳＧ 表现较好的企业面临的经营风险更高。
２􀆰 “化险为夷”： 行之有效的战略选择。
一方面， ＥＳＧ 具有一定的 “信息效应” （席龙胜

和王岩， ２０２２［５］）， 改善 ＥＳＧ 表现能够缓解信息不对

称性， 降低企业面临的经营风险。 首先， 在较高的信

息不对称情境下， 企业管理者有动机和能力隐藏企业

信息， 以满足自身私利， 这会对企业的经营管理产生

不利影响， 降低企业管理的效率和效果， 从而提高企

业经营风险。 同时， 较高的信息不对称会使企业内外

部监督机制难以发挥效果， 提高管理层自利的可能

性， 促使其采取更加激进的经营措施， 从而增加企业

经营风险 （文雯等， ２０２１［３８］）。 与之相比， 积极改善

ＥＳＧ 表现， 能够向市场传递积极信号降低企业与外

部的信息不对称， 帮助其树立良好的品牌形象， 也有

助于获得利益相关者的支持， 提高企业抗风险能力，
从而降低经营风险 （李井林等， ２０２１［１２］）。 其次， 降

低信息不对称能够促使利益相关者更加了解企业的经

营， 使利益相关者能够更好地监督与参与企业运营，
借此缓解企业的资源约束， 提高企业的资源获取能力

（谭劲松等， ２０２２［３９］ ）， 从而降低企业经营风险。 最

后， 多数研究也表明信息不对称会影响企业风险， 如

股价崩盘风险 （张雪茵和范黎波， ２０２２［４０］ ） 和信用

风险 （佟岩等， ２０２１［４１］ ） 等。 经营风险作为企业经

营管理中较为常见的风险， 信息不对称亦有可能对其

产生影响。 因此， 企业改善自身 ＥＳＧ 表现， 能够降

低信息不对称程度， 缓解代理问题， 降低管理层为了

满足自身利益而采取激进措施的可能性， 从而降低企

业经营风险。
另一方面， 企业改善 ＥＳＧ 表现能够提高分析师

关注， 从而降低自身面临的经营风险。 首先， 分析师

是市场重要的参与者， 具有一定的治理效应 （杨道

广等， ２０１９［４２］）。 较高的分析师关注， 能够促使企业

提高与外部沟通的效率， 缓解信息不对称， 从而降低

经营风险。 其次， 分析师也是重要的外部监督者， 能

够在一定程度上减少企业在改善 ＥＳＧ 表现中 “只说

不做” 的可能性， 降低企业因传递虚假信息而导致

的风险。 最后， 分析师亦是企业信息的重要传播者。
企业努力改善自身 ＥＳＧ 表现能够吸引外部分析师关

注 （Ｌｉ 等， ２０２２［４３］ ）， 而获得更多分析师关注的企

业其改善 ＥＳＧ 表现的努力更有机会被外界所知， 帮

助企业树立积极承担社会责任的形象， 从而降低其面

临的经营风险。 基于上述分析， 提出假设 Ｈ１ｂ：
Ｈ１ｂ： ＥＳＧ 表现与企业经营风险显著负相关， 即

ＥＳＧ 表现较好的企业面临的经营风险更低。

四、 研究设计

（一） 样本选取与数据来源

本文采用华证 ＥＳＧ 评级度量企业 ＥＳＧ 表现， 参

考已 有 研 究 （ Ｂｏｕｂａｋｒｉ 等， ２０１１［１６］； 翟 胜 宝 等，
２０１４［４４］） 使用企业收益波动性 （ＲＯＡ 波动性） 度量

企业经营风险。 本文使用的数据来自 Ｗｉｎｄ 和 ＣＳＭＡＲ
０６
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数据库。 此外， 为了排除其他因素对观测样本的影

响， 对其做如下处理： （ １） 剔除金融行业企业；
（２） 剔除样本中被 ＳＴ、 ∗ＳＴ 的企业； （３） 剔除相关

指标缺失和异常的企业。 经过上述处理后， 最终得到

的观测数据量为 １３ ３９１。 为了控制极端值的影响， 对

所有连续变量在上下 １％的水平上进行缩尾 （Ｗｉｎ⁃
ｓｏｒｉｚｅ） 处理。

（二） 变量定义与说明

１􀆰 被解释变量： 企业经营风险 （Ｒｉｓｋ）。 已有研

究主要采用收益波动性 （ＲＯＡ 波动性） 和盈利波动

性 （ＥＢＩＴ 波动性） 来衡量企业经营风险。 本文在主

回归中采用收益波动性 （ＲＯＡ 波动性） 衡量企业经

营风险， 利用盈利波动性 （ＥＢＩＴ 波动性） 进行稳健

性检验。 Ｒｏａｉ为企业相应年度的息税前利润 （ＥＢＩＴ）
与年末总资产的比值， 参考翟胜宝 （２０１４） ［４４］ 的研

究， 将公司 Ｒｏａ 减去行业年度均值得到 Ａｄｊ＿ｒｏａ （如
公式 （１） 所示） 来缓解行业即周期的影响。 考虑到

我国上市企业高管任期一般为 ３ 年， 因此具体采用公

式 （２） 以 ｔ 年至 ｔ＋２ 年为一个周期衡量企业经营风

险水平。 具体计算公式如下：

Ａｄｊ＿ｒｏａｉ，ｔ ＝
ＥＢＩＴｉ，ｔ

ＡＳＳＥＴｉ，ｔ
－ １

Ｘ∑
Ｘ

ｋ ＝ １

ＥＢＩＴｉ，ｔ

ＡＳＳＥＴｉ，ｔ
（１）

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝
　

１
Ｔ － １∑

Ｔ

ｔ ＝ １
（Ａｄｊ＿ｒｏａｉ，ｔ －

１
Ｔ∑

Ｔ

ｔ ＝ １
Ａｄｊ＿ｒｏａｉ，ｔ）２ ｜Ｔ＝３

（２）

２􀆰 解释变量： 企业 ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ）。 近年来，
随着国家对 ＥＳＧ 披露与评级的重视， 国内有多家机

构对上市公司的 ＥＳＧ 表现进行评级。 本文采用华证

ＥＳＧ 评级， 相对于其他 ＥＳＧ 评级机构， 该评级涵盖

的上市企业多、 范围广。 华证 ＥＳＧ 评级分为 ９ 级，
从低到高依次为： Ｃ、 ＣＣ、 ＣＣＣ、 Ｂ、 ＢＢ、 ＢＢＢ、 Ａ、
ＡＡ、 ＡＡＡ。 参考高杰英等 （２０２１） ［１１］、 王波和杨茂

佳 （２０２２） ［４５］的方法采取九分制， 从低到高依次赋分

为 １～９， 分数越高代表 ＥＳＧ 表现越好。
３􀆰 控制变量： 参考企业经营风险的相关研究

（文雯等， ２０２１［３８］； 冯丽艳等， ２０１６［４６］ ）， 主要控制

了以下变量： 企业规模 （Ｓｉｚｅ）、 杠杆率 （ Ｌｅｖ）、 销

售增长率 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 企业年龄 （ＥｓｔＡｇｅ）、 第一大股

东持股 （Ｔｏｐ１）、 现金流量比率 （Ｃａｓｈ）、 独立董事

比例 （ Ｉｎｄｅｐ）、 机构投资者持股比例 （ Ｉｎｓｔ）、 是否为

四大 （Ｂｉｇ４）。 同时， 将年份变量 （Ｙｅａｒ） 和行业变

量 （ Ｉｎｄｓ） 作为控制变量参与回归。 变量定义与说明

如表 １ 所示。

表 １ 变量定义与说明

变量类型 变量名称 变量符号 变量说明

被解释变量 企业风险水平 Ｒｉｓｋ 经行业调整后资产报酬率在 ３ 年内标准差

解释变量 ＥＳＧ 表现 ＥＳＧ 得分从低到高依次赋分 １～９

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ 年总资产的自然对数

杠杆率 Ｌｅｖ 年末总负债除以年末总资产

销售增长率 Ｇｒｏｗｔｈ 本年营业收入 ／ 上一年营业收入－１

企业年龄 ＥｓｔＡｇｅ ｌｎ （当年年份－公司成立年份＋１）

第一大股东持股 Ｔｏｐ１ 第一大股东持股数量 ／ 总股数

现金流量比率 Ｃａｓｈ 经营活动产生的现金流量净额除以总资产

独立董事比例 Ｉｎｄｅｐ 独立董事除以董事人数

机构投资者持股 Ｉｎｓｔ 机构投资者持股总数除以流通股本

是否为四大 Ｂｉｇ４ 公司经由四大 （普华永道、 德勤、 毕马威、 安永） 审计， 是为 １， 否则为 ０。

年度 Ｙｅａｒ 表示年度

行业 Ｉｎｄｓ 表示行业

（三） 模型设定

为了检验假设， 探究 ＥＳＧ 表现对企业经营风险

的影响， 参考翟胜宝等 （２０１４） ［４４］的研究， 构建如下

回归模型 （１）：

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｉｎｄｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ （１）

其中， Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示控制变量， Ｉｎｄｓ 与 Ｙｅａｒ 分别表示行

１６
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业与年份， 下标 ｉ 表示公司， ｔ 表示时间。 若 α１ 显著

为正， 则假设 Ｈ１ａ 得以验证， ＥＳＧ 表现较好的企业经

营风险水平更高； 若 α１ 显著为负， 则假设Ｈ１ｂ 得以验

证， ＥＳＧ 表现较好的企业经营风险水平更低。

五、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

描述性统计如表 ２ 所示。 由表 ２ 可得， 企业经营

风险 （Ｒｉｓｋ） 的均值为 ０􀆰 ０３１ ５， 中位数为 ０􀆰 ０１７ ７，

最小值为 ０􀆰 ００１ ５， 最大值为 ０􀆰 ２２２ ３。 这表明在样本

观测区间内企业经营风险差异较大。 企业 ＥＳＧ 表现

（ＥＳＧ） 均值为 ６􀆰 ６４７ ３， 中位数为 ６􀆰 ０００， 标准差为

１􀆰 １２６ ７， 最小值和最大值分别为 １􀆰 ０００ 与 ９􀆰 ０００。 在

观测区间内， 我国尚未对企业 ＥＳＧ 信息披露采取强

制要求， 因此企业 ＥＳＧ 评级集中在 ＢＢＢ 至 Ａ 之间且

不同企业间 ＥＳＧ 表现具有明显差异， 这与已有研究

结果大体一致 （高杰英等， ２０２１［１１］）。 其余控制变量

也与已有研究结论相似， 不再赘述。

表 ２ 变量的描述性统计

变量 样本数 均值 中位数 标准差 最小值 最大值

Ｒｉｓｋ １３ ３９１ ０􀆰 ０３１ ５ ０􀆰 ０１７ ７ ０􀆰 ０３８ ９ ０􀆰 ００１ ５ ０􀆰 ２２２ ３

ＥＳＧ １３ ３９１ ６􀆰 ６４７ ３ ６􀆰 ０００ ０ １􀆰 １２６ ７ １􀆰 ０００ ０ ９􀆰 ０００ ０

Ｓｉｚｅ １３ ３９１ ２２􀆰 ４１０ ２ ２２􀆰 ２５６ ３ １􀆰 ２６０ ６ １９􀆰 ５３０ ７ ２６􀆰 ０２７ ３

Ｌｅｖ １３ ３９１ ０􀆰 ４６２ １ ０􀆰 ４５９ ５ ０􀆰 ２０５ ９ ０􀆰 ０４６ ９ ０􀆰 ９４９ ８

Ｇｒｏｗｔｈ １３ ３９１ ０􀆰 １８２ ７ ０􀆰 １００ ３ ０􀆰 ４８３ ４ －０􀆰 ５５８ ４ ３􀆰 ４７９ ７

ＥｓｔＡｇｅ １３ ３９１ ２􀆰 ８８０ ０ ２􀆰 ９４４ ４ ０􀆰 ３００ ２ １􀆰 ６０９ ４ ３􀆰 ４３４ ０

Ｔｏｐ１ １３ ３９１ ０􀆰 ３４４ ５ ０􀆰 ３２２ ７ ０􀆰 １４９ ４ ０􀆰 ０８７ ７ ０􀆰 ７４９ ８

Ｃａｓｈ １３ ３９１ ０􀆰 ０４３ ０ ０􀆰 ０４１ ７ ０􀆰 ０６８ ３ －０􀆰 ２００ ３ ０􀆰 ２５６ ８

Ｉｎｄｅｐ １３ ３９１ ０􀆰 ３７３ ３ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ０５２ ９ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ５７１ ４

Ｉｎｓｔ １３ ３９１ ０􀆰 ４３６ ５ ０􀆰 ４５２ ０ ０􀆰 ２２３ ２ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ８８６ ７

Ｂｉｇ４ １３ ３９１ ０􀆰 ０６５ ３ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ２４７ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

（二） 回归分析

回归结果如表 ３ 所示。 表 ３ 列 （１） 为只控制行

业和年份的回归结果， 列 （２） 为增加控制变量的回

归。 由表 ３ 的结果可知， 在未加控制变量的情况下，
ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与企业经营风险 （Ｒｉｓｋ） 负相关，
其系数为－０􀆰 ００５ ０， 在 １％的水平上显著， 假设 Ｈ１ｂ
得到验证。 增加相关控制变量后， ＥＳＧ 表现的回归

系数为－０􀆰 ００２ ５， 仍在 １％的水平上显著， 且模型拟

合优度有所提升， 进一步证明假设 Ｈ１ｂ 具有合理性。

表 ３ ＥＳＧ 表现与企业经营风险回归结果

变量 （１） Ｒｉｓｋ （２） Ｒｉｓｋ

ＥＳＧ
－０􀆰 ００５ ０∗∗∗

（－１６􀆰 ４３）
－０􀆰 ００２ ５∗∗∗

（－７􀆰 ６２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（－１５􀆰 ２４）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０２４ １∗∗∗

（１２􀆰 ４５）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００３ １∗∗∗

（－４􀆰 ６２）

续前表

变量 （１） Ｒｉｓｋ （２） Ｒｉｓｋ

ＥｓｔＡｇｅ
－０􀆰 ００１ ７
（－１􀆰 ４６）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ０１１ ６∗∗∗

（－４􀆰 ６０）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ０２６ ８∗∗∗

（－５􀆰 ５３）

Ｉｎｄｅｐ
０􀆰 ０１１ ９∗∗

（１􀆰 ９７）

Ｉｎｓｔ
－０􀆰 ０１１ １∗∗∗

（－６􀆰 ２７）

Ｂｉｇ４
０􀆰 ００４ １∗∗∗

（２􀆰 ９７）

Ｃｏｎｓ
０􀆰 ０６９ ０∗∗∗

（１７􀆰 ９８）
０􀆰 １７１ ２∗∗∗

（１９􀆰 ５８）

Ｙｅａｒ ／ Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １３ ３９１ １３ ３９１

Ａｄｊ＿Ｒ２ ０􀆰 ０８４ ０􀆰 １２３

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

２６
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（三） 稳健性检验

①　 限于篇幅， 检验结果未在文中列示， 感兴趣的读者可联系作者索要。

　 　 为了缓解内生性问题， 提高上文结果的稳健性，
本文采取如下方法。 第一， 更换解释和被解释变量。
采用彭博 ＥＳＧ 评分对企业 ＥＳＧ 表现进行重新度量，
参考王竹泉等 （２０１７） ［４７］ 的研究， 使用盈利波动性

（ＥＢＩＴ 波动性） 重新度量企业经营风险。 第二， 为

了防止因潜在遗漏变量或反向因果导致的内生性问

题， 采用固定效应模型， 并在企业层面进行聚类。 第

三， 参考席龙胜和赵辉 （２０２２） ［４８］的研究， 选取同行

业同年份其他企业 ＥＳＧ 表现均值和同地区同年份其

他企业 ＥＳＧ 表现均值作为企业 ＥＳＧ 表现的工具变量，
进行回归。 第四， 参考晓芳等 （２０２１） ［４９］的研究， 以

公司规模 （ ＳＩＺＥ）、 资产负债率 （ ＬＥＶ）、 销售增长

率 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 现金流量比率 （ＲＯＡ） 为协变量， 使

用 １ ∶ １ 最近临匹配法进行匹配， 并对匹配后的数据

重新进行回归。 上述稳健性检验的结果①表明， 本文

的结论具有稳健性。

六、 进一步分析

（一） 机制检验

结合上文的分析， 企业 ＥＳＧ 表现可能会通过缓

解信息不对称性和增强分析师关注的途径降低企业经

营风险。 一方面， 企业改善 ＥＳＧ 表现， 提高自身

ＥＳＧ 评级能够有效降低信息不对称， 缓解代理问题，
减少管理层因为满足自利动机采取激进措施的可能

性， 从而降低面临的经营风险 （文雯等， ２０２１［３８］ ）。
另一方面， 分析师作为市场的重要监督者和参与者，
企业改善 ＥＳＧ 表现能够提高分析师的关注度 （Ｌｉ 等，
２０２２［４３］）， 分析师关注度的提高， 给予企业更多的监

督压力， 促使其更加合理地运用资源， 从而降低经营

风险 （Ｊｏ 等， ２０１４［２０］）。
参考李旎等 （２０２１） ［５０］研究， 使用修正的琼斯模

型估计的企业应计盈余作为信息不对称代理变量， 记

为 ＤＡ， 该指标数值越大， 信息不对称程度越高。 参

考刘维奇和武翰章 （２０２１） ［５１］的研究， 使用一年内有

多少分析师团队对一家公司进行跟踪分析作为衡量分

析师关注程度的变量。 为了消除量纲的影响， 对该指

标做加 １ 取自然对数的处理。 为了检验信息不对称和

分析师关注的机制作用， 构建模型 （２） ～模型 （５）。
具体结果如表 ４ 所示。

ＡＳＹｉ，ｔ ＝β０＋β１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｉｎｄｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ （２）

Ｆｏｌｌｏｗ ｉ，ｔ ＝γ０＋γ１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｉｎｄｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ （３）

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋α２ＤＡｉ，ｔ＋α３ ｆｏｌｌｏｗ ｉ，ｔ

＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｉｎｄｓ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ

（４）

表 ４ 列 （１） 为前文模型 （１） 的回归结果， 列

（２） 为模型 （２） 回归结果， 列 （３） 为模型 （３）
回归结果， 列 （４） 为模型 （４） 回归结果。 列 （２）
中企业 ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与信息不对称 （ＤＡ） 的系

数在 １％的水平上显著为负， 表明其确实能够降低信

息不对称。 列 （３） 中， ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与分析师

关注 （Ｆｏｌｌｏｗ） 系数在 １％的水平上显著为正， 表明

企业 ＥＳＧ 表现能够提高分析师关注。 列 （４） 中信息

不对称指数 （ＤＡ） 与经营风险 （Ｒｉｓｋ） 系数在 １％的

水平上显著为正， 分析师关注 （Ｆｏｌｌｏｗ） 与经营风险

（Ｒｉｓｋ） 的系数在 １％的水平上显著为负， ＥＳＧ 表现

（ＥＳＧ） 与经营风险 （Ｒｉｓｋ） 的系数也在 １％的水平上

显著为负， 且与列 （１） 的回归结果相比， 其系数有

所下降。 这表明 ＥＳＧ 表现能够通过缓解信息不对称

和增加分析师关注来降低企业经营风险。 同时， 本文

亦对机制作用进行了 Ｓｏｂｅｌ 和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验， 研究结

果一致。

表 ４ 机制检验

变量 （１） Ｒｉｓｋ （２） ＤＡ （３） Ｆｏｌｌｏｗ （４） Ｒｉｓｋ

ＥＳＧ
－０􀆰 ００２ ５∗∗∗

（－７􀆰 ６２）
－０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（－３􀆰 ５１）
０􀆰 ０５８ ２∗∗∗

（７􀆰 ５８）
－０􀆰 ００２ １∗∗∗

（－６􀆰 ７３）

ＤＡ
０􀆰 １３４ １∗∗∗

（２３􀆰 ２５）

Ｆｏｌｌｏｗ
－０􀆰 ００１ ７∗∗∗

（－５􀆰 １６）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（－１５􀆰 ２４）
－０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（－７􀆰 ２２）
０􀆰 ４３１ １∗∗∗

（５１􀆰 ５８）
－０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（－１０􀆰 ２９）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０２４ １∗∗∗

（１２􀆰 ４５）
０􀆰 ０１７ ３∗∗∗

（４􀆰 ５１）
－０􀆰 ４７６ ５∗∗∗

（－９􀆰 ２５）
０􀆰 ０１８ ５∗∗∗

（９􀆰 ５１）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００３ １∗∗∗

（－４􀆰 ６２）
０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

（９􀆰 １４）
０􀆰 ０２８ ５∗

（１􀆰 ７１）
－０􀆰 ００４ ６∗∗∗

（－７􀆰 ０５）

３６
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变量 （１） Ｒｉｓｋ （２） ＤＡ （３） Ｆｏｌｌｏｗ （４） Ｒｉｓｋ

ＥｓｔＡｇｅ
－０􀆰 ００１ ７
（－１􀆰 ４６）

０􀆰 ００３ ０∗

（１􀆰 ８５）
－０􀆰 ５８７ １∗∗∗

（－２０􀆰 ６７）
－０􀆰 ００３ １∗∗∗

（－２􀆰 ６９）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ０１１ ６∗∗∗

（－４􀆰 ６０）
０􀆰 ００３ １
（０􀆰 ７９）

－０􀆰 ８８６ ３∗∗∗

（－１４􀆰 ６０）
－０􀆰 ０１３ ４∗∗∗

（－５􀆰 ４０）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ０２６ ８∗∗∗

（－５􀆰 ５３）
－０􀆰 ０８４ ７∗∗∗

（－５􀆰 ７１）
０􀆰 ７２６ ４∗∗∗

（５􀆰 ８２）
－０􀆰 ００９ ２∗

（－１􀆰 ８９）

Ｉｎｄｅｐ
０􀆰 ０１１ ９∗∗

（１􀆰 ９７）
０􀆰 ０２６ ３∗∗∗

（２􀆰 ９０）
－０􀆰 ０４８ ０
（－０􀆰 ３２）

０􀆰 ００７ ７
（１􀆰 ３０）

Ｉｎｓｔ
－０􀆰 ０１１ １∗∗∗

（－６􀆰 ２７）
－０􀆰 ０００ ３
（－０􀆰 １０）

０􀆰 ５９０ ２∗∗∗

（１３􀆰 ５４）
－０􀆰 ００９ ５∗∗∗

（－５􀆰 ４０）

Ｂｉｇ４
０􀆰 ００４ １∗∗∗

（２􀆰 ９７）
－０􀆰 ００３ ５∗

（－１􀆰 ９６）
－０􀆰 ０４１ ９
（－１􀆰 ３３）

０􀆰 ００４ ４∗∗∗

（３􀆰 ２２）

Ｃｏｎｓ
０􀆰 １７１ ２∗∗∗

（１９􀆰 ５８）
０􀆰 １３６ １∗∗∗

（１０􀆰 ５８）
－６􀆰 ４７５ ９∗∗∗

（－３１􀆰 ４４）
０􀆰 １３９ １∗∗∗

（１８􀆰 ０１）

Ｙｅａｒ ／ Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １３ ３９１ １３ ３９１ １３ ３９１ １３ ３９１

Ａｄｊ＿Ｒ２ ０􀆰 １２３ ０􀆰 ０８７ ０􀆰 ４２３ ０􀆰 １５８

（二） 异质性检验

１􀆰 产权性质。
不同的产权性质可能会影响企业 ＥＳＧ 表现对经

营风险的抑制作用。 唐勇军等 （２０２１） ［７］ 发现， 产权

异质性会对 ＥＳＧ 表现的三大维度 （环境、 社会、 公

司治理） 产生重要影响。 相比非国有企业， 国有企

业更多会基于稳健性考虑， 采取相对保守的经营策

略， 因此其经营风险也相对较低， ＥＳＧ 表现对企业

经营风险的影响较弱。 其次， 与国有企业相比， 非国

有企业在市场中处于相对弱势地位， 获得经济资源的

难度较大， 面临的经营风险也相对较高。 因此， 非国

有企业改善 ＥＳＧ 表现， 更能向外界传递积极信号，
树立良好企业形象， 降低企业经营风险。

基于以上分析， 构建模型 （５） 并利用企业 ＥＳＧ
表现 （ＥＳＧ） 和产权性质 （ＳＯＥ） 的交乘项检验不同

产权性质下 ＥＳＧ 表现对企业经营风险的影响， 回归

结果见表 ５ 列 （１）。

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋α１ＥＳＧ×ＳＯＥ ｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｉｎｄｓ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ （５）

由表 ５ 列 （１） 可得， 企业 ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与

经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平上负相关， 产权性质

（ＳＯＥ） 与经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平上负相关，
交互项 （ＥＳＧ×ＳＯＥ） 在 １％的水平上正相关， 说明不

同的产权性质确实会影响企业 ＥＳＧ 表现对经营风险

的抑制作用。 相比于国有企业， 非国有企业改善 ＥＳＧ
表现能够更好地降低企业经营风险。

２􀆰 经济政策不确定性。
经济政策的不确定性会导致市场波动性加剧， 流

动性减弱， 信息不对称程度加深， 进而对企业发展产

生负面影响。 同时， 较高的经济政策不确定性又会迫

使企业进行自愿信息披露， 以降低与外部的信息不对

称程度， 缓解企业面临的压力 （黄宏斌等， ２０２１［５２］ ）。
舒欢等 （２０２２） ［５３］也指出， 经济政策不确定性对于社

会责任与经营风险水平之间的关系具有正向调节

作用。
基于以上分析， 构建模型 （６） 并利用企业 ＥＳＧ

表现 （ＥＳＧ） 和经济政策不确定性 （ＥＰＵ） 的交乘项

检验不同经济政策不确定下 ＥＳＧ 表现对企业经营风险

的影响。 其中， 经济政策不确定性 （ＥＰＵ） 使用 Ｂａｋｅｒ
等 （２０１６） ［５４］ 构建的中国经济政策不确定性指数

（ＥＰＵ）。 参考董小红和刘向强 （２０２０） ［５４］ 的研究， 计

算每月经济政策不确定性指数的算术平均值， 同时将

经济不确定性年度数据除以 １００ 以消除数量级差异。
ＥＰＵ 越高， 经济政策的不确定性越强。 回归结果见表

５ 列 （２）。

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋α１ＥＳＧ×ＥＰＵｉ，ｔ

＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｉｎｄｓ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ

（６）

由表 ５ 列 （２） 可得， 企业 ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与

经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平上负相关， 经济政策

不确定性 （ＥＰＵ） 与经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平

上正相关， 交互项 （ＥＳＧ×ＥＰＵ） 在 １％的水平上负相

关， 说明经济政策不确定越高， 企业 ＥＳＧ 表现对经

营风险的抑制作用越显著。
３􀆰 企业数字化转型。
王海军等 （２０２２） ［５６］研究表明， 数字化转型提高

了企业运行效率和感知能力， 从而改善了企业 ＥＳＧ
表现。 因此， 本文认为数字化转型能够强化 ＥＳＧ 表

现对经营风险的抑制作用。
基于以上分析， 构建模型 （７）， 并利用交乘项

（ＥＳＧ×ＤＩＧ） 检验数字化转型的调节作用。 其中， 企

４６
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业数字化转型 （ＤＩＧ） 使用袁淳等 （２０２１） ［５７］ 的方

法， 利用 Ｐｙｔｈｏｎ 对企业数字化程度进行度量。 回归

结果见表 ５ 列 （３）。

Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＥＳＧ ｉ，ｔ＋α１ＥＳＧ×ＤＩＧ ｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｉｎｄｓ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋εｉ，ｔ （７）

由表 ５ 列 （３） 可见， 企业 ＥＳＧ 表现 （ＥＳＧ） 与

经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平上负相关， 数字化转

型 （ＤＩＧ） 与经营风险 （Ｒｉｓｋ） 在 １％的水平上负相

关， 交互项 （ＥＳＧ×ＤＩＧ） 在 １％的水平上负相关， 说

明企业数字化转型能够强化 ＥＳＧ 表现抑制企业经营

风险的作用。 数字化转型程度越高， ＥＳＧ 表现对企

业经营风险的抑制作用越显著。

表 ５ 异质性检验

变量 （１） Ｒｉｓｋ （２） Ｒｉｓｋ （３） Ｒｉｓｋ

ＥＳＧ
－０􀆰 ００３ ０∗∗∗

（－６􀆰 １７）
－０􀆰 ００２ ３∗∗∗

（－７􀆰 ２３）
－０􀆰 ００２ ５∗∗∗

（－７􀆰 ６４）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

（－３􀆰 ８７）

ＥＰＵ
０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（１３􀆰 ３６）

ＤＩＧ
－０􀆰 ００１ ９∗∗∗

（－２􀆰 ９５）

ＥＳＧ×ＳＯＥ
０􀆰 ００１ ６∗∗∗

（２􀆰 ８５）

ＥＳＧ×ＥＰＵ
－０􀆰 ００１ ８∗∗∗

（－７􀆰 ７２）

ＥＳＧ×ＤＩＧ
－０􀆰 ００１ ９∗∗∗

（－４􀆰 ２３）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ００５ ４∗∗∗

（－１４􀆰 ２９）
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（－１４􀆰 ７２）
－０􀆰 ００５ ４∗∗∗

（－１４􀆰 ３５）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０２５ ５∗∗∗

（１０􀆰 ５２）
０􀆰 ０２４ ４∗∗∗

（１０􀆰 １０）
０􀆰 ０２３ ９∗∗∗

（９􀆰 ８８）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００３ ４∗∗∗

（－４􀆰 １０）
－０􀆰 ００３ ０∗∗∗

（－３􀆰 ６７）
－０􀆰 ００３ ０∗∗∗

（－３􀆰 ５８）

ＥｓｔＡｇｅ
－０􀆰 ０００ １
（－０􀆰 ０７）

－０􀆰 ００１ ６
（－１􀆰 ３９）

－０􀆰 ００１ ８
（－１􀆰 ５７）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ００９ ７∗∗∗

（－４􀆰 １２）
－０􀆰 ０１１ ５∗∗∗

（－４􀆰 ８８）
－０􀆰 ０１２ ０∗∗∗

（－５􀆰 ０９）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ０２７ ７∗∗∗

（－５􀆰 ２４）
－０􀆰 ０２６ ５∗∗∗

（－５􀆰 ０２）
－０􀆰 ０２６ ８∗∗∗
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七、 研究结论与启示

推进 ＥＳＧ 体系深入发展是 “十四五” 期间党和政

府重点关注的问题之一。 当下， 国内外经济环境复杂

多变， 企业面临的经营风险有所上升。 本文基于中国

资本市场情景， 实证检验了 ＥＳＧ 表现对企业经营风险

的影响。 研究发现： （１） 拥有较好 ＥＳＧ 表现的企业面

临的经营风险更低； （２） 基于信息不对称和分析师关

注的机制检验表明， ＥＳＧ 表现能够通过降低信息不对

称， 提高分析师关注来降低企业经营风险； （３） 产权

性质、 经济政策不确定性和数字化转型的差异会影响

ＥＳＧ 表现与企业经营风险间的关系。 在非国有、 较高

的经济政策不确定性和较高的数字化转型的企业中，
ＥＳＧ 表现对企业经营风险的抑制作用更显著。

本文研究得到以下启示： 首先， 对监管机构而

言， 积极利用市场手段， 促使企业改善 ＥＳＧ 表现，
以此激励企业更加积极主动地推进 ＥＳＧ 实践， 促进

市场良性发展。 此外， 推动 ＥＳＧ 理念亦可使国家更

好地防范系统性风险， 强化我国经济的抗风险能力。
在经济发展不确定性增加的当下， 防范系统性风险，
有助于维持市场稳定， 提升投资者信心， 更有助于

“十四五” 经济目标和 “防范化解重大金融风险” 政

策目标的实现。
其次， 对企业而言， 是否进行投资以改善 ＥＳＧ

表现本身就难以抉择。 一方面， 改善 ＥＳＧ 表现势必

占用企业有限的资源， 不符合股东利益最大化的目

标。 另一方面， 推进 ＥＳＧ 实践是大势所趋。 基于此，
本文研究结论可以为企业开展 ＥＳＧ 实践提供一定的

理论依据， 企业加大 ＥＳＧ 投入， 积极披露相关信息，
５６
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改善 ＥＳＧ 表现， 提高 ＥＳＧ 评级， 能够降低经营风险，
有助于企业高质量发展。

最后， 对投资者而言， 在投资过程中既要关注财

务指标， 也要关注企业 ＥＳＧ 表现等非财务指标， 通

过对企业 ＥＳＧ 表现的分析， 判断其是否值得投资，
以此降低投资风险， 提高投资效率。
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空气污染对中老年劳动供给时间的影响
———基于生命周期理论的研究

Ｔｈｅ Ｉｍｐａｃｔ ｏｆ Ａｉｒ Ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ ｏｎ ｔｈｅ Ｌａｂｏｒ Ｓｕｐｐｌｙ ｏｆ Ｍｉｄｄｌｅ⁃ａｇｅｄ ａｎｄ ｔｈｅ Ｅｌｄｅｒｌｙ
王树森 秦　 宇 朱志凯
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［摘　 要］ 本文构建包含内生劳动供给的生命周期模型来分析空气污染如何影响中老年群体在非

健康时间、 闲暇时间和工作时间之间的时间禀赋配置， 并利用 ２０１５ 年和 ２０１８ 年中国健康与养老追踪

调查 （ＣＨＡＲＬＳ） 为样本数据进行实证检验。 研究发现， 空气污染显著减少了中老年群体的劳动供给

时间。 通过替换度量空气污染的指标后， 本文的结果依旧稳健。 在作用机制方面， 空气污染不仅恶化

了中老年群体健康水平， 延长了非健康时间， 还引发了居民对健康的担忧， 居民的健康偏好提升， 这

加剧了空气污染对中老年群体劳动供给时间的挤出效应。 进一步地， 本文的异质性分析表明， 空气污

染对农村地区和低学历的中老年群体劳动供给时间的负向影响更为显著， 空气污染可能会加剧社会不

平等。
［关键词］ 人口老龄化　 空气污染　 劳动供给　 健康偏好
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ａｉｒ ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ ｏｎ ｔｈｅ ｌａｂｏｒ ｓｕｐｐｌｙ􀆰 Ｉｎ ａｄｄｉｔｉｏｎ， ｗｅ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ａｉｒ ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ ｏｎ ｌａｂｏｒ ｓｕｐｐｌｙ
ｉｓ ｍｏｒｅ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｉｎ ｒｕｒａｌ ａｒｅａｓ ａｎｄ ａｍｏｎｇ ａｇｅｎｔｓ ｗｉｔｈ ｌｏｗ ｅｄｕｃａｔｉｏｎ ａｎｄ ｔｈａｔ ａｉｒ ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ ｍａｙ ｅｘａｃｅｒｂａｔｅ
ｓｏｃｉａｌ ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ａｇｉｎｇ ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ　 Ａｉｒ ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ　 Ｌａｂｏｒ ｓｕｐｐｌｙ　 Ｈｅａｌｔｈ ｐｒｅｆｅｒｅｎｃｅ
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一、 问题的提出

随着我国人口老龄化趋势加剧， 生育率持续低

迷， 劳动人口规模呈现下降趋势， 中老年群体在劳动

人口中的占比快速上升。 １９９０ 年 ４５ ～ ６４ 岁在业人口

占总 在 业 人 口 的 比 例 为 ２１􀆰 ４９％， ２０１０ 年 升 至

３１􀆰 ５９％， 二十年内上升了 １０􀆰 １０ 个百分点 （汪伟等，
２０１９［１］）。 根据 ２０１５ 年中国健康与养老追踪调查

（ＣＨＡＲＬＳ） 数据显示， ４５ 岁及以上群体的劳动参与

率为 ５３􀆰 １６％， ５５ 岁及以上群体的劳动参与率为

４１􀆰 ４３％， 大量进入法定退休年龄的中老年劳动者仍

在参与劳动， 已经成为中国劳动力供给市场的重要特

征。 据 《中国人口和就业统计年鉴》 的城镇就业数

据显示， ２０２０ 年 ４５ 周岁及以上劳动力占全部劳动力

比重 ３８􀆰 ２％， 建筑业， 制造业， 住宿和餐饮业， 交

通运输、 仓储和邮政业的这一比例分别为 ４５􀆰 ４％，
３３􀆰 ９％， ３４􀆰 ２％， ３７􀆰 ６％。 显然， 在劳动力数量和结

构优势丧失的背景下， 我们不仅要关注劳动力市场特

征对中国经济的影响， 更要关注如何保护中老年群体

的劳动供给， 维持劳动力供给市场平稳发展， 最大程

度降低人口转型时期经济和社会福利的损失。
有效维持中老年群体劳动供给时间和供给质量的

关键是降低外部冲击对个体的影响， 尤其是空气污染

对其身体健康的长期损伤。 尽管政府近年来通过

“大气十条” 等环境政策明显改善了空气质量， 但环

境问题仍然突出， 据 ２０２０ 年 《中国生态环境状况公

报》 显示， 仅有 ５９􀆰 ９％的城市空气质量达标， 接近

４０％的城市空气质量仍有待治理。 除此之外， 虽然已

有大量文献对空气污染与各类疾病之间的关系进行了

探讨和论证， 但从经济学角度探讨空气污染对中老年

群体劳动供给时间影响的研究仍相对匮乏， 尤其要注

意中老年群体自身健康之外的因素， 如家庭隔代照料

因素、 健康需求与消费需求之间的权衡、 闲暇与劳动

之间的权衡等， 这些问题的回答就需要从经济学理论

出发。 为此， 本文通过理论和实证方法进行理论建模

和机制检验， 探讨空气污染如何影响中老年群体在非

健康时间、 闲暇和工作之间的时间分配。
人口结构、 质量与储蓄率分别决定了劳动力供

给、 人力资本水平和投资三个经济增长的核心要素，
而居民健康状态不仅影响了劳动力供给的数量和质

量， 也通过医疗健康支出影响储蓄率， 对家庭资产配

置和宏观经济增长有一定程度的影响 （王弟海等，

２０１５［２］）。 现有研究中， 空气污染对劳动力影响的文

献主要涉及两大领域。 其一， 现有文献构建了空气污

染与健康之间的理论联系， 探究空气污染对健康折

旧、 疾病、 预期寿命的影响。 Ｇｒｏｓｓｍａｎ （１９７２） ［３］ 和

Ｃｒｏｐｐｅｒ （１９８１） ［４］从理论上建立空气污染与健康之间

的关系， 前者将个体身体健康状态随年龄衰减的生理

规律纳入居民健康生产函数， 而后者进一步将空气污

染引入到模型中， 从而构建起环境与健康之间的联

系。 王玉泽和罗能生 （２０２０） ［５］ 结合理论模型与实证

数据， 不仅验证了 Ｇｒｏｓｓｍａｎ 的模型结论， 而且发现

空气污染会从生理、 心理和社会适应能力三方面加速

了个体的健康折旧， 具有长期效应。 祁毓和卢洪友

（２０１５） ［６］进一步从社会公平角度出发， 发现空气污

染所带来的健康问题会由于居民异质性而导致更加严

重的健康不平等问题。 另外， 有学者直接将空气污染

与某类疾病或死亡率联系在一起。 Ｄｕｆｌｏ 等 （２００８）［７］研

究发现使用旧式炉灶的印度居民由于室内污染水平的

提高而更容易患有呼吸道疾病。 Ｈｕａｎｇ 等 （２０１２） ［８］

使用 ２００４—２００８ 年西安市的微观数据， 发现 ＰＭ２􀆰 ５与

心血管疾病导致的死亡率密切相关。 陈硕和陈婷

（２０１４） ［９］发现火电厂 ＳＯ２ 排放会显著增加医疗费用，
降低预期寿命。 Ａｒｃｅｏ 等 （２０１６） ［１０］ 使用逆温现象作

为工具变量， 研究发现空气污染会显著提升婴儿死亡

率。 其二， 现有文献研究了空气污染造成的经济社会

成本， 如医疗费用、 劳动生产率等。 从居民层面来

看， 空气污染不仅可以直接诱发呼吸道等疾病， 还导

致长期处于严重空气污染下的居民的身体机能和免疫

能力下降， 容易受到其他病毒疾病的侵害， 致使患病

率上升 （Ｐｏｐｅ 等， ２０１１［１１］ ）。 关楠等 （２０２１） ［１２］ 利

用逆温现象作为工具变量， 实证发现空气污染显著地

增加了医疗费用支出。 陈帅和张丹丹 （２０２０） ［１３］利用

监狱服刑人员的计件工资数据， 实证研究发现空气污

染与劳动生产率之间呈现倒 Ｕ 型关系， 空气污染加

剧显著降低了个体的劳动生产率， 从劳动生产率角度

扩展了对空气污染负外部性的认识。 除对劳动生产率

的影响外， 空气污染还会显著地降低直接的劳动供给

（朱志胜， ２０１５［１４］； 蔡芸等， ２０１８［１５］ ）。 从社会层面

来看， 环境治理已经成为地方经济考核的重要组成部

分， 当空气污染加剧时， 地方政府将通过各项举措降

低空气污染问题。 黎文靖和郑曼妮 （２０１６） ［１６］结合空

气质量指数和地级市统计数据发现， 当环境污染严重

时， 只有地方经济发展压力较小的情况下地方政府才

９６
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会减少固定资产投资、 增加环境污染治理投资。 也有

学者发现空气污染加重不仅抑制个体创新活力、 增加

人力资本外流的可能性， 还可能通过影响股民情绪、
意愿等途径影响股票市场 （郭永济和张谊浩， ２０１６［１７］；
罗勇根等， ２０１９［１８］）。 此外， 空气污染还会影响居民

对地方政府的政治态度。 左翔和李明 （２０１６） ［１９］研究

发现， 在遭受严重的环境污染时， 居民的政治态度发

生显著变化， 居民对于政府权威的认可度将显著降

低， 对于民主制度和司法独立的诉求会变强。
现有文献对空气污染与公共健康的关系及其经济

社会成本做了丰富的讨论， 但对于空气污染与家庭和

个体微观决策的研究仍有一些缺憾和不足： （１） 现

有文献多从实证层面对空气污染与家庭微观决策的关

系进行研究， 较少从理论层面进行分析， 尤其鲜有从

个体生命周期角度构建理论模型。 （２） 传统生命周

期理论在建模时多将个体时间禀赋划分为劳动和闲

暇， 并没有考虑到两者之外的时间分配， 尤其是非健

康时间， 它既不能带来收入增加， 也不能带来效用提

高， 反而会带来效用损失， 现有研究对非健康时间的

刻画相对不足。 （３） 随着人口老龄化加剧， 劳动人

口年龄结构不断提高， 但现有研究仍多关注城市流动

人口或中青年人口， 对于仍在参与劳动的中老年群

体的关注度较低。 基于此， 本文的主要贡献如下：
（１） 本文通过构建生命周期模型， 引入空气污染、
非健康时间和健康资本， 探讨空气污染对中老年群体

劳动供给时间的影响机制。 （２） 考虑到人口老龄化

趋势， 中老年群体对空气污染更敏感， 并且中老年群

体的健康偏好可能因污染加剧而增强， 本文结合理论

模型重点探讨了空气污染对中老年劳动者的影响， 并

利用实证方法进行检验。

二、 理论模型

空气污染会影响居民的健康资本， 而健康资本的

变化不仅会影响时间禀赋在健康时间和非健康时间之

间的分配， 也会影响理性居民在闲暇和工作之间的配

置。 Ｇｒｏｓｓｍａｎ 将健康时间视作健康资本的外在表现，
他提出非健康时间 （Ｓｉｃｋ⁃ｔｉｍｅ） 的概念， 即较差的健

康资本会产生较长的非健康时间， 它会影响居民时间

禀赋在非健康时间和健康时间之间的分配。 当健康资

本也能为居民带来正的效用增加时， 理性居民会为了

提高健康资本而付出努力， 此时， 健康资本的变化便

会在给定健康时间禀赋下影响居民在工作和闲暇之间

的分配。 当空气污染可以影响到居民健康资本的变化

及其所带来的效用变化时， 理性居民为再次实现效用

最大化将重新配置资源来响应空气污染的影响及健康

资本的变化， 但由于空气污染的影响具有时滞性， 居

民可能需要跨期资源配置。 因此， 本文在生命周期理

论模型的基础上将空气污染、 健康资本及非健康时间

引入， 来探讨居民在跨期预算约束下空气污染对中老

年群体劳动供给时间的影响。
（一） 模型设定

居民仅在中老年时期对劳动供给时间做出决策，
在青年时期无弹性供给劳动禀赋。 本文模型假设居民

２０ 岁进入劳动力市场， 每期 ２５ 年， 即 ２０～４５ 岁为青

年期， ４６～ ７０ 岁为中老年期。 由于模型不存在不确

定性， 居民在青年期和中老年期均拥有一单位时间禀

赋， 其中， 居民在青年期无弹性供给一单位劳动禀

赋， 由于空气污染的影响， 居民在中老年期的一单位

时间禀赋分为非健康时间和健康时间， 健康时间又可

分为工作时间和闲暇时间， 由居民决策。 具体而言，
当处于青年期时， 居民通过供给劳动获得工资收入，
并将其用于一般产品消费和储蓄； 当处于中老年期

时， 居民一方面通过将储蓄租借给企业获得资本收

入， 另一方面通过劳动供给获得工资收入， 而居民的

支出决策仅限一般产品消费。 假定居民不存在代际利

他偏好， 不会通过对子女的馈赠获得效用， 即居民去

世时刚好耗尽所有收入。 Ｇｒｏｓｓｍａｎ 拓展了人力资本

理论， 将健康生产函数置于新古典增长理论的框架中

进行讨论。 根据 Ｇｒｏｓｓｍａｎ 的研究， 一方面， 居民的

健康资本会随着年龄增加而衰减； 另一方面， 当居民

的健康资本低于某一限值后， 会处于非健康时间

（Ｓｉｃｋ⁃ｔｉｍｅ）， 由于健康投资是需要一段时间后才能起

作用， 因 此 非 健 康 时 间 是 不 可 逆 转 的。 Ｃｒｏｐｐｅｒ
（１９８１） ［４］在 Ｇｒｏｓｓｍａｎ 的健康生产函数的基础上引入

空气污染， 通过实证检验发现， 空气污染会加剧年龄

的健康折旧效应， 王玉泽和罗能生 （２０２０） ［５］ 也利用

中国微观调查数据对该理论进行了验证。
健康是居民效用偏好的重要来源， 健康资本的提

升可以直接带来居民效用的提高 （Ｐａｕｔｒｅｌ， ２０１２［２０］ ）。
因此， 居民的终生效用函数应包含一般产品消费 ｃｔ、
ｄｔ＋１和中老年期健康资本 ｈｔ＋１：

ｕ＝ｕ（ｃｔ，ｄｔ＋１，ｈｔ＋１） （１）

居民的健康水平会受到正反两方面作用： 一方面，
０７
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居民的健康水平会受到年龄的折旧效用， 而空气污染

会加剧这种健康折旧过程 （Ｇｒｏｓｓｍａｎ， １９７２［３］； Ｃｒｏｐ⁃
ｐｅｒ， １９８１［４］； 王玉泽和罗能生， ２０２０［５］ ）； 另一方

面， 居民提高闲暇不仅可以延缓健康资本的折旧速

度， 而 且 可 以 直 接 提 高 健 康 资 本 （ Ｇｒｏｓｓｍａｎ，
１９７２［３］）。 因此， 居民的健康生产函数应包含空气污

染 Ｐ、 上一期的健康资本水平 ｈｔ 和闲暇 ｌｔ＋１：

ｈｔ＋１ ＝ｈ（ｈｔ，Ｐ，ｌｔ＋１） （２）

居民同时面临青年期和中老年期的预算约束。 当

居民处于青年期时， 居民无弹性供给劳动禀赋， 获得

工资收入 ｗ ｔ， 并用于一般消费 ｃｔ 和储蓄 ａｔ。 当居民

处于中老年期时， 居民供给劳动时间 ｎｔ＋１， 获得工资

收入 ｗ ｔ＋１ｎｔ＋１， 同时居民获得储蓄资本收入（１＋ｒｔ＋１）ａｔ，
并用于一般消费 ｄｔ＋１， ｓ（ｈｔ） 表示上一期健康资本所

带来的非健康时间。 居民预算约束如下：

ｃｔ＋ａｔ ＝ｗ ｔ （３）
ｄｔ＋１ ＝（１＋ｒｔ＋１）ａｔ＋ｗ ｔ＋１ｎｔ＋１ （４）
ｎｔ＋１＋ｌｔ＋１ ＝ １－ｓ（ｈｔ） （５）

居民的效用最大化问题就是在满足跨期预算约束

和健康生产函数的约束下最大化其终生效用。 本文使

用拉格朗日法求解， 通过求解居民效用最大化问题，
得到关于消费和劳动供给时间的最优条件如下：

ｕ′ｃ ＝（１＋ｒｔ＋１）ｕ′ｄ （６）

ｕ′ｃ ＝ －ｕ′ｈ·ｈ′ｌ·ｌ′ｎ
（１＋ｒｔ＋１）

ｗ ｔ＋１
（７）

公式 （６） 为两期消费的欧拉方程， 两期消费的

边际效用之比等于实际利率或资本回报率。 公式

（７） 的左边是减少一单位消费带来的边际成本， 右

边是增加一单位闲暇而改进健康资本带来的边际收

益， 在均衡时边际成本应该等于边际收益， 表明随着

健康改善所带来的边际收益越大， 居民的消费下降越

快， 闲暇越多。
（二） 比较静态分析及研究假设

为具体通过理论推导和比较静态分析得到空气污

染对中老年居民劳动供给时间的影响， 本节将通过借

鉴相关经典文献设定居民终生效用函数和健康生产函

数的具体形式。 首先， 居民对两期消费和中老年期健

康水平具有偏好， 故终生效用函数形式如下：

ｕ（ｃｔ，ｄｔ＋１，ｈｔ＋１）＝ ｌｎｃｔ＋ｌｎｄｔ＋１＋ϕｌｎｈｔ＋１ （８）

其中， ϕ 表示居民对中老年期健康水平的相对重视程

度。 ϕ 越大， 居民的健康意识越强， 投资健康的边际

效用越高。
中老年期健康资本由上一期健康资本和当期的闲

暇投入决定， 上一期健康资本的折旧速度受到空气污

染的影响。 假设居民 ２０ 岁时的健康资本一致 ｈ ＝ ｈ，
健康资本的年龄折旧效应为 δ， 而空气污染 Ｐ 会加剧

健康折旧效用 δＰ， 中老年期闲暇的投入 ｌｔ＋１不仅能缓

解健康折旧效应， 而且还可以直接提高健康资本。 因

此， 健康生产函数的形式如下：

ｈｔ ＝（１－δＰ）ｈ （９）
ｈｔ＋１ ＝ｈ（Ｐ，ｌｔ＋１）＝ （ｌｔ＋１） θ（ｈｔ） １－θ （１０）

居民的健康时间和非健康时间加总为 １， 非健康

时间受到上一期健康资本的影响， 上一期健康资本越

高， 中老年期的非健康时间越短， 因此， 借鉴 Ｇｒｏｓｓ⁃
ｍａｎ （１９７２） ［３］ 对非健康时间的函数设定， 其中， γ
表示健康资本与非健康时间的相对弹性， 弹性越大，
健康资本下降一单位导致非健康时间增加的幅度越

大， 即 ｓ＝ ｓ（ｈｔ）＝ （ｈｔ）
－γ。 将终生效用函数和健康生

产函数代入居民效用最大化问题中， 得到中老年期劳

动供给时间 ｎｔ＋１的表达式为：

ｎｔ＋１ ＝
ｗ ｔ＋１（１－ｓ（ｈｔ））－ϕθｗ ｔ（１＋ｒｔ＋１）

２＋ϕθ
（１１）

首先， 将中老年期的劳动供给时间 ｎｔ＋１对空气污

染 Ｐ 求偏导， 如公式 （１２） 所示， 我们发现， 随着

空气污染的加剧， 中老年群体的劳动供给时间明显降

低， 而且， 随着工资率提高、 健康折旧速度变快以及

非健康时间－健康资本的相对弹性的提高， 中老年群

体劳动供给时间的下降幅度越大， 随着初始健康资本

越高， 中老年群体劳动供给时间的下降幅度越小。 在

此过程中， 空气污染主要通过增加非健康时间， 减少

健康时间的方式收紧居民时间约束， 进而同时降低闲

暇和工作时间。

∂ｎｔ＋１

∂Ｐ
＝ －

ｗ ｔ＋１δγｈ
－γ

２＋ϕθ
＜０ （１２）

基于此， 我们提出研究假说 １：
假设 １： 空气污染会降低中老年群体的劳动供给

时间。
将公式 （９） 代入中老年期健康资本 ｈｔ＋１和非健

康时间 ｓ（ｈｔ） 得到关于空气污染 Ｐ 的方程， 分别对

１７
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空气污染 Ｐ 求解得到：

∂ｈｔ＋１

∂Ｐ
＝
∂ｈｔ＋１

∂ｈｔ

∂ｈｔ

∂Ｐ
＝ －δ（１－θ）ｌθｔ＋１ｈ１－θ

ｔ ＜０ （１３）

∂ｓ
∂Ｐ

＝ ∂ｓ
∂ｈｔ

∂ｈｔ

∂Ｐ
＝γδｈ－γ＞０ （１４）

如公式所示， 空气污染会降低进入下一期时的

健康状况， 进而对中老年群体的健康水平产生负向

影响， 同时空气污染也会通过健康资本对非健康时

间产生正向影响。 结合公式 （１２）， 我们提出研究

假设 ２：
假设 ２： 空气污染会恶化中老年群体的健康水

平， 增加其非健康时间， 收紧健康时间约束， 减少劳

动供给时间。
近些年来， 空气污染越发受到社会各界的重视，

居民的健康意识明显提高。 现有诸多文献研究了空气

污染与疾病之间的关系 （ Ｐｏｐｅ 等， ２０１１［１１］； Ｐｏｐｅ
等， ２００２［２１］）， 此类文献和研究报告也广泛传播在中

国的社交媒体上。 我们以 “雾霾” 和 “空气质量”
为关键词构造百度指数变化趋势， 发现 ２０１０ 年至今，
社会各界对空气污染和空气质量高度关注， 每日搜索

频次居高不下。 Ｘｕ 等 （２０２１） ［２２］ 研究发现， 当空气

污染加剧时， 公众更容易将污染与疾病之间联系起

来， 并增强警觉性。 因此， 本文认为空气污染可能会

提高居民的健康意识， 提高健康资本对居民终生效用

的权重参数ϕ（Ｐ）， ϕ′（Ｐ） ＞０。 我们将 ϕ（Ｐ） 代入

公式 （ １１） 后对空气污染 Ｐ 求偏导， 得到公式

（１５）， 显然， 第一项与公式 （１２） 一致， 而剩余两

项的符号均显著为负。 对比健康偏好不变假设， 在模

型中引入空气污染致使健康意识提高的新机制会加强

空气污染对中老年劳动供给时间的挤出效应。 在公式

（１５） 中， 空气污染主要通过两个渠道影响中老年劳

动供给时间： 一方面， 居民 “被动” 增加闲暇来抵

消空气污染导致的健康时间损失， 即第一项； 另一方

面， 空气污染会增加对良好健康状况的偏好权重， 提

高健康改善的边际效用， 居民 “主动” 增加闲暇提

高整体效用。

∂ｎｔ＋１

∂Ｐ
＝ －

ｗ ｔ＋１γδｈ
－γ

（２＋ϕθ）
－
ｗ ｔ＋１θ（１－ｓ（ｈ））ϕ′（Ｐ）

（２＋ϕθ） ２

－
２θｗ ｔ（１＋ｒｔ＋１）
（２＋ϕθ） ２ ＜０ （１５）

基于此， 我们提出研究假说 ３：

假说 ３： 空气污染会提高中老年群体的健康意

识， 促使中老年群体在闲暇和工作时间之间的重新配

置， 进而降低其劳动供给时间。
我们利用图 １ 分解空气污染影响中老年群体劳动

供给时间分配的主要机制。 具体而言， 在居民中老年

期的时间禀赋保持不变的情况下， 时间禀赋分配为两

大部分： 非健康时间和健康时间。 首先， 空气污染影

响中老年群体劳动供给时间的机制 １ （即假说 ２） 表

明， 空气污染会影响居民的健康水平， 延长其非健康

时间， 导致健康时间在中老年时间禀赋的占比降低，
从而导致劳动工作时间和闲暇时间的同时减少。 其

次， 在居民的健康时间中， 闲暇时间是可以促进健康

资本提升进而带来正的效用增加， 空气污染不仅延长

了非健康时间， 也有可能通过影响居民在给定健康时

间下工作时间和闲暇时间的分配从而影响劳动供给时

间。 接下来， 本文将利用微观调查数据检验理论模型

的研究假说。

���K L���K

K� ��

图 １　 居民在中老年期的时间禀赋分配

三、 实证模型设定及变量说明

（一） 数据来源

首先， 本文使用的微观调查数据来自 ２０１５ 年和

２０１８ 年中国养老与健康调查数据库 （ ＣＨＡＲＬＳ）。
ＣＨＡＲＬＳ 项目由北京大学国家发展研究院组织开

展， 其调查内容包括社区、 家庭和个人三个层次，
调查项目涵盖了个人基本信息、 收入、 工作、 健康

状况、 社会保险、 养老等重要变量。 ＣＨＡＲＬＳ 项目

涵盖全国 ２８ 个省 （自治区、 直辖市） １５０ 个县区的

４５０ 个居 （村） 委会， 具有相当高的代表性。 本文选

取 ＣＨＡＲＬＳ 数据库开展实证分析的主要原因有二：
一是 ＣＨＡＲＬＳ 数据公开了受访者所在的地级市代码，
便于将空气污染数据与受访者的重要信息在地级市层

面进行匹配； 二是 ＣＨＡＲＬＳ 数据的调查样本主要为

４５ 岁及以上中老年群体， 非常利于本话题的扩展和

进一步分析。
其次， 本文使用空气质量指数 （ＡＱＩ） 数据来自

中国生态环境部， 该指标被广泛用于衡量空气污染程

度 （朱志胜等， ２０１５［１４］； 姜磊等， ２０１８［２３］； 袁晓玲

等， ２０１９［２４］）。 自 ２０１２ 年起， 依据 《环境空气质量

２７
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标准》 及 《环境空气质量指数 （ＡＱＩ） 技术规定 （试
行） 》 等规定和标准， 中国环境监测总站在全国各

城市逐步、 分期开展空气质量的监测和指标测度， 并

将其对外公开。 该指标主要由 ６ 项主要污染物

（ＰＭ２􀆰 ５、 ＰＭ１０、 ＳＯ２、 ＣＯ、 ＮＯ２、 Ｏ３） 的平均污染测

度值加权构成， 其取值范围为 ０ 至 ５００， 数值越大表

示空气污染越严重。 鉴于空气质量数据在各地级市实

施时间的差异性， 本文将 ２０１４ 年 １ 月之后的空气质

量数据与 ＣＨＡＲＬＳ 数据、 中国城市统计年鉴数据进

行匹配， 删除 ４５ 岁以下及重要变量缺失值样本后，
最终得到 １９ １５４ 个有效样本。

（二） 变量说明

本文核心被解释变量是 ４５ 岁及以上居民的劳动

供给时间。 一方面， 居民可能同时兼顾多份工作， 时

间分配较为分散或平均。 另一方面， 居民在所从事的

主要工作上付出的精力及工作强度可能是所有工作中

最多的， 其受空气污染的影响可能是最大的。 因此，
我们根据 ＣＨＡＲＬＳ 数据中关于居民劳动供给时间的

问题将被解释变量设置成两个： 一是每周主要工作平

均供给时间， 二是每周全部工作平均供给时间。 首

先， ＣＨＡＲＬＳ 数据提供了受访者关于问题 “过去一年

是否从事工作” 的相关回答， 通过这个问题判定居

民的就业状态， 在样本筛选时剔除没有参与劳动的观

测值， 最终保留 １９ １５４ 个观测值。 其次， ＣＨＡＲＬＳ
数据分别针对居民的主要工作和其他工作进行提问，
“过去一年从事主要工作每周工作时长多少个小时”
和 “过去一年从事其他工作每周工作时长多少个小

时”， 我们将从事主要工作和其他工作的劳动供给时

间加总得到居民每周全部工作时间， 依次记为每周主

要工作平均供给时间和每周全部工作平均供给时间。
控制变量包括个人特征、 家庭特征和城市特征三

个层次： 第一， 个人特征明显影响自身的劳动供给时

间。 我们在模型中引入性别、 年龄、 受教育程度、 是

否与子女同住和健康状况等特征变量来控制个人特征

（邹红等， ２０１８［２５］； 卢洪友等， ２０１７［２６］ ）。 首先， 个

体的身体机能和体力不仅在不同性别之间存在显著差

异， 并且存在健康折旧效应， 体力和精力随年龄衰

减， 尤其对中老年群体来说， 其年龄－劳动供给弹性

可能更大。 其次， 不同教育水平的居民对于空气污染

的反应可能不同。
第二， 家庭特征对成员的劳动力供给有重要影

响。 首先， 家庭结构会影响个体的劳动供给时间， 如

老年群体与子女同住可能是为了照顾子女或孙子孙

女， 其劳动供给时间可能相对较少。 其次， 资产禀赋

是衡量居民应对外部风险冲击能力的重要指标， 而考

虑到收入与劳动供给时间之间可能存在双向因果关

系， 家庭财富对成员的劳动供给时间具有重要影响。
按照生命周期理论， 财富增加会降低个体劳动供给时

间， 从而实现更高的效用水平。
第三， 地区经济结构和基本公共服务水平会影响

当地居民的劳动供给时间。 我们在模型中引入人均

ＧＤＰ、 人口密度、 污水集中处理率与垃圾无害处理率

来控制城市特征 （王玉泽和罗能生， ２０２０［５］ ）， 人均

ＧＤＰ 反映了地区的经济发展水平， 而污水集中处理

率和垃圾无害处理率反映了城市的卫生环境和基础公

共服务水平。
表 １ 报告了上述变量的含义、 单位和均值特

征。 总体来看， 中老年群体平均每周工作时间为

４７􀆰 ３８ 小时， 而国家统计局公布的 ２０１４ 年和 ２０１７
年全国企业就业人员每周平均工作时间约为 ４６􀆰 ７
和 ４７􀆰 ５ 小时， 中老年群体的劳动工作时间处于两

者之间， 与现实基本一致。 对于自变量， 若按照绝

对值来看， ＡＱＩ 尽管为 ８２ 左右， 但方差较大； 若按

照 ＡＱＩ 数值将污染水平分为优、 良、 轻度污染、 中

度污染和严重污染五类， 轻度及以上天数占比

２４􀆰 １％， 中度污染及以上天数占比 ７􀆰 ５％。 样本中

性别比例合理， 男性占比 ５４％。 此外， 样本中与子

女同住的比例为 ３８％。

表 １ 主要变量描述性统计表

变量名 单位 样本量 平均值 标准差 最小值 最大值

全部工作时间 小时 ／ 周 １９ １５４ ４７􀆰 ３８ ２９􀆰 ３８３ １􀆰 ００ １４４􀆰 ００

主要工作时间 小时 ／ 周 １９ １５４ ４３􀆰 ３５ ２５􀆰 ０１６ １􀆰 ００ １２０􀆰 ００

ＡＱＩ １９ １５４ ８２􀆰 ２３ ２２􀆰 １２３ ４２􀆰 ８１ １６２􀆰 ０１

流动系数 １９ １５４ ７􀆰 ４４ ０􀆰 ４６６ ５􀆰 ７０ ８􀆰 ８１

３７
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续前表

变量名 单位 样本量 平均值 标准差 最小值 最大值

年龄 岁 １９ １５４ ５８􀆰 ０７ ８􀆰 ５０９ ４５􀆰 ００ １０８􀆰 ００

户口 （城市） — １９ １５４ １􀆰 ０２ ０􀆰 ４２４ ０􀆰 ００ ４􀆰 ００

教育年限 年 １９ １５４ ３􀆰 ５６ １􀆰 ８４７ １􀆰 ００ １０􀆰 ００

性别 — １９ １５４ ０􀆰 ５４ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

１５ 岁健康状况 — １９ １５４ ０􀆰 ７１ ０􀆰 ４５１ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

参与医保 — １９ １５４ ０􀆰 ８８ ０􀆰 ３２１ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

与子女同住 — １９ １５４ ０􀆰 ３８ ０􀆰 ４８６ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

家庭人数 人 １９ １５４ ２􀆰 ３３ １􀆰 ３０５ １􀆰 ００ １５􀆰 ００

家庭财富 万元 １９ １５４ １􀆰 ８４ ７􀆰 １６５ －１９􀆰 ９４ ４５􀆰 ３３

人均 ＧＤＰ 元 １９ １５４ ４６ ４２４􀆰 ６２ ３３ ３４６􀆰 ５３７ ８ ４０７􀆰 ００ ４６７ ７４９􀆰 ００

人口密度 万人 ／ 平方米 １９ １５４ ０􀆰 ０５ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ００ ０􀆰 ２３

垃圾处理率 ％ １９ １５４ ９１􀆰 ８７ １３􀆰 ６９８ ２２􀆰 ２０ １００􀆰 ００

污水处理率 ％ １９ １５４ ８７􀆰 １４ １１􀆰 ０１０ ２５􀆰 ６５ １００􀆰 ００

　 　 注： 流动系数是指空气流动系数， 空气流动系数由风速与大气边界层高度的乘积取对数后得到。 垃圾处理率是指生活垃圾无害化处理率。 污

水处理率是指污水处理厂集中处理率。

（三） 实证模型设定及内生性讨论

本文研究空气污染对中老年群体的劳动供给时

间， 识别策略可能面临的挑战如下： 第一， 模型存在

反向因果问题。 根据新古典经济增长理论， 劳动力是

企业生产的重要投入要素， 经济发展较快的地方对劳

动力的需求更高， 劳动力的工作强度和时间可能更

长。 此外， 由于过去中国粗放式的经济发展模式， 地

方经济高速增长往往以环境污染作为代价， 故空气污

染与工作时间之间可能存在反向因果关系。 第二， 模

型可能存在测量误差问题。 空气质量数据可能由于客

观原因 （如指标平均化一些极端或临界值情况） 和

主观原因 （如地方政府由于政绩考核而人为操控的

可能性） 而存在误差。
为了缓解反向因果问题导致的偏误， 本文借鉴陈

诗一和陈登科 （２０１８） ［２７］、 息晨等 （２０２０） ［２８］、 王玉

泽和罗能生 （２０２０） ［５］等的研究， 选取空气流动系数

作为空气污染的工具变量进行模型估计。 为解决测量

误差问题， 我们通过置换变量、 剔除可疑样本等方式

进行一系列检验， 验证基准回归结果的稳健性。 空气

流动系数由风速与大气边界层高度的乘积取对数后得

到， 一般而言， 风速越大则空气污染物的横向扩散越

快， 大气边界层高度越高则污染物纵向扩散条件越

佳， 满足工具变量的相关性条件。 此外， 空气流动作

为自然气象条件， 与经济发展无关， 也不像降雨等天

气现象直接影响居民的活动行为， 因此， 空气流动系

数也满足工具变量的外生性条件。
结合前文分析及对内生性问题的考虑， 本文将两

阶段最小二乘法 （２ＳＬＳ） 作为基准回归模型， 对其

具体设定如下：

ＡＱＩｉｊｔ ＝α０＋α１ＶＣ ｉｊｔ＋α２Ｘ ｉｊｔ＋α３Ｐｒｏｖ＋α４Ｙｅａｒ＋􀆠ｉｊｔ （１６）

Ｙｉｊｔ ＝β０＋β１ ＡＱＩｉｊｔ︿＋β２Ｘ ｉｊｔ＋β３Ｐｒｏｖ＋β４Ｙｅａｒ＋νｉｊｔ （１７）

其中： ＡＱＩｉｊｔ为 ｔ 年居民 ｉ 所在的地级市 ｊ 的空气质量

指数， 表示空气污染程度； ＶＣ ｉｊｔ为 ｔ 年居民 ｉ 所在的

地级市 ｊ 的空气流动系数， 作为空气污染的工具变

量； Ｙｉｊｔ为在 ｔ 年城市 ｊ 的居民 ｉ 的结果变量， 本文结

果变量包括工作时间、 健康状况、 医疗支出等变量；
Ｘ ｉｊｔ是由个人、 家庭及所在城市的特征变量构成的向

量； Ｐｒｏｖ 是指省份固定效应； Ｙｅａｒ 是指年份固定效

应； 􀆠 和 ν 为随机扰动项。
４７
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四、 实证结果及讨论

（一） 基准结果

表 ２ 报告了空气污染对中老年群体每周主要工作

时间和全部工作时间的估计结果， 列 （１）、 列 （２）
表示分别以全部工作时间和主要工作时间的对数作为

被解释变量进行 ２ＳＬＳ 回归的第二阶段， 回归结果展

示空气污染的系数显著为负， 说明空气污染提高一个

单位， 会使得总工作时间缩减 ０􀆰 ７％， 同样会使得主

要工作时间缩减 ０􀆰 ５％。 列 （３） 展示了 ２ＳＬＳ 回归的

第一阶段回归的结果。 第一阶段的回归结果显示空气

流动系数显著为负数， 说明空气流动系数越大， ＡＱＩ
越低， 空气质量越好。 同时， ＤＷＨ 检验的 Ｐ 值小于

０􀆰 ０５， 证明了前文讨论的内生性问题确实存在。 我们

对空气流动系数进行弱工具变量检验， 回归报告中

Ｗａｌｄ Ｆ 统计量为 ６９６ 且远大于 １０％偏误的临界值，
拒绝原假设 （工具变量是弱工具变量）， 认为不存在

弱工具变量问题。 本文实证部分所有 Ｗａｌｄ Ｆ 值均大

于 １６， 皆排除弱工具变量问题的存在， 后文的回归

结果不再赘述。①

此外， 各控制变量的回归系数均符合预期。 其

中， 个人的年龄、 性别、 受教育程度、 家庭人数对其

工作时长均具有显著影响。 年龄的系数显著为负， 表

明中老年人的工作时长随年龄减少， 主要原因是个体

的健康由于衰老而存在折旧效应， 劳动供给时间也随

之减少。 其次， 男性的劳动供给时间明显要高于女

性， 男性每周工作时长要比女性多 ２７％， 这可能存

在身体条件和家庭责任两个方面的原因。 再次， 受教

育程度越高的居民其劳动供给时间越低， 而且从事兼

职工作的时间也显著较低， 其原因可能是受教育程度

较高的中老年群体从事的工作更为正规， 工作时间更

为规范， 而教育水平较低的居民可能由于收入等原

因， 还需从事额外工作获取收入， 其全部工作时间也

就越长。 最后， 家庭人数越多的中老年群体进行劳动

供给的时间越短， 这表明父辈的劳动供给时间与下一

代的赡养责任和能力有很大的关系。

表 ２ 基准回归

（１） （２） （３）

第二阶段回归 第一阶段回归

全部工作时间 主要工作时间 ＡＱＩ

ＡＱＩ
－０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００）

流动系数对数
－１１􀆰 ４３６∗∗∗

（０􀆰 ４２）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １９ １５４ １９ １５４ １９ １５４

Ｗａｌｄ Ｆ 统计量 ６９５􀆰 ７７７ ６９５􀆰 ７７７ —

　 　 注： （１） 括号里为家庭层面的聚类稳健标准差， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的统计水平上显著。 下同。 （２） 表格中全部工作时间

和主要工作时间都进行了对数化处理。 （３） 根据空气质量指数的分级， 空气质量指数为 ０ ～ ５０ 之间为优， 基本无空气污染， 各类人群可正常活

动； ５１～１００ 之间为良好， 极少数异常敏感人群应减少户外活动； １００ 到 １５０ 为轻度污染； １５０ 以上的为中度污染及以上。 （４） 控制变量包括性

别、 年龄、 户口、 受教育程度、 是否与子女同住、 健康状况、 医疗保险、 家庭人数、 家庭财富、 人均 ＧＤＰ、 人口密度、 污水集中处理率以及垃圾

无害处理率。 受篇幅限制， 控制变量回归结果未展示， 下同。

５７

① 我们在附录中增加了最小二乘法的估计结果， ＡＱＩ 系数均为负数， 以全部工作时间对数为因变量回归结果中， ＡＱＩ 系数分别在 １０％的水平上

显著为负； 以主要工作时间对数为因变量回归系数在 １０％的水平上不显著， 但估计值仍为负数。
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（二） 稳健性检验

结合前文探讨， 本文做了以下稳健性检验： 第

一， 为解决 ＡＱＩ 按照月份平均化导致异常值或临界值

被平滑的问题， 本文借鉴关楠等 （２０２１） ［１２］ 研究思

路， 使用全年中度污染及以上天数占比衡量空气污染

程度。 第二， ＡＱＩ 由 ５ 个污染物构成， 而其中 ＰＭ２􀆰 ５

和 ＰＭ１０更受到社会各界的关注 （冯阔等， ２０１９［２９］ ），
故我们利用中国环境监测总站的地级市 ＰＭ２􀆰 ５和 ＰＭ１０

数据置换 ＡＱＩ 进行稳健性检验。 第三， 随着空气质量

等环境指标纳入地方政府政绩考核体系， 存在地方政

府为追求 ＡＱＩ 优良率而人为伪造 ＡＱＩ 指数数据的可能

（石庆玲等， ２０１６［３０］ ）。 为排除这种可能性带来的干

扰， 本文剔除 １００ 附近－５ 到 ５ 的样本， 保留 ＡＱＩ 数
值大于 １０５ 或小于 ９５ 的样本。

我们对解释变量进行了上述四种替换和修正， 表

３ 汇报了稳健性回归的结果， 四种稳健性结果皆说明

了空气污染对中老年群体每周的主要工作时间和全部

工作时间具有显著的负向影响。 此外， 我们发现无论

空气污染的代理变量发生何种替换， 空气污染对全部

工作时间的影响均大于主要工作时间， 这侧面表明了

空气污染会影响中老年群体是否进行兼职工作以及兼

职工作的时间。 通过上述稳健性检验， 我们再次验证

了空气污染会显著降低中老年群体每周的主要工作时

间和全部工作时间， 即验证了研究假说 １。

表 ３ 稳健性检验 １

（１） （２）

中度污染及以上天数占比 ＰＭ２􀆰 ５

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

空气质量
－１􀆰 ６１６∗∗∗

（０􀆰 ４１）
－１􀆰 ２７８∗∗∗

（０􀆰 ４１）
－０􀆰 ００９∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００）

控制变量 是 是 是 是

样本量 １９ １５４ １９ １５４ １９ １５４ １９ １５４

（３） （４）

ＰＭ１０ ＡＱＩ （剔除 ９５ 到 １０５）

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

空气质量
－０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００）

控制变量 是 是 是 是

样本量 １９ １５４ １９ １５４ １７ ６２９ １７ ６２９

　 　 注： （１） 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。 （２） 表格回归结果同时控制了时间固定效应和省份固定效应。

　 　 基准回归及稳健性检验使用了仅提供劳动供给的

子样本， 没有包含未参加工作的样本， 同时， 样本平

均年龄在 ５８ 岁， 高龄人群仍提供劳动供给可能受到

其他因素的影响， 如经济条件因素等， 回归结果可能

存在选择性偏误问题， 为此本文利用了 ＩＶ⁃Ｈｅｃｋｍａｎ

方法再次进行稳健性检验。 从表 ４ 报告的回归结果可

以看出， 空气污染使得个人全部工作时间显著减少

０􀆰 ５％， 主要工作时间显著减少 ０􀆰 ３％。 通过 ＩＶ⁃Ｈｅｃｋ⁃
ｍａｎ 检验， 本文再次验证了研究假说 １， 即空气污染

能够显著地降低中老年群体的劳动供给。

表 ４ 稳健性检验 ２

（１） （２） （３）

工作时间方程 选择方程

全部工作时间 主要工作时间 是否工作

ＡＱＩ
－０􀆰 ００５∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００３∗

（０􀆰 ００）

流动系数
０􀆰 １０９∗∗∗

（０􀆰 ０３）

６７
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续前表

（１） （２） （３）

工作时间方程 选择方程

全部工作时间 主要工作时间 是否工作

逆米尔斯率
－０􀆰 ６３７∗∗∗

（０􀆰 ０７）
－０􀆰 ６２３∗∗∗

（０􀆰 ０７）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

时间固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １９ １５４ １９ １５４ ２９ ７７７

　 　 注： （１） 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。 （２） 表格回归结果同时控制了时间固定效应和省份固定效应。 （３） 排除

性约束变量为个人自评健康， 表格中未报告该变量系数。

五、 机制及异质性分析

空气污染如何影响人们劳动供给， 其中的机

制是什么， 还需要做出进一步的分析。 接下来本

文从健康状况和健康意识两个方面阐述其中的机

制因素。
（一） 空气污染与健康状况

首先， 从心理健康状况角度来看， 我们以三个指

标衡量中老年群体的心理健康状态： （１） 利用失眠

程度作为度量个体情绪状态的标准。 ＣＨＡＲＬＳ 数据将

失眠程度分为四个级别来衡量受访者的失眠情况， 数

值越大表示受访者的睡眠质量越差 （１ 表示受访者很

少或没有时间失眠， ２ 表示有 １ 到 ２ 天出现过失眠，
３ 表示一周有一半时间出现过失眠， ４ 表示一周绝大

部分天数出现失眠情况）。 （２） 利用沮丧程度作为度

量个体情绪状态的标准。 ＣＨＡＲＬＳ 数据将其分为四个

等级， 数值越大表示受访者自评的沮丧程度越严重

（１ 表示受访者几乎没有感到抑郁， ２ 表示受访者一

周有 １ 天或者 ２ 天有过沮丧情绪， ３ 表示受访者一周

内 ３ 天或者 ４ 天经历过沮丧， ４ 表示受访者绝大部分时

间或一周所有时间 （５～７ 天） 都有过沮丧）。 （３） 利

用做事吃力程度作为度量个体情绪状态的标准。 同样

共有四个等级， 数值越大表示受访者做事费劲吃力情

况越严重 （１ 表示受访者很少或者根本没有感到做事

费力， ２ 表示受访者有时候会感到做事费力， ３ 表示

有时或者说有一半的时间感到做事费力， ４ 表示大多

数的时间有感到做事费力）。 ＣＥＳＤ 抑郁自评量表最

小值为 ０ 分， 最大值为 ３０ 分， 其分数越高， 表示个

人的主观抑郁程度越严重。 表 ５ 列 （１） ～列 （４） 报

告了回归估计结果， 不难发现， 空气污染 ＡＱＩ 的回归

系数均显著为正。 具体而言， 列 （１） 以失眠程度为

因变量进行回归， 结果说明空气污染越发严重， 人们

失眠程度越强。 这与王玉泽和罗能生 （２０２０） ［５］ 的实

证结论一致。 同时， 空气污染还会导致中老年群体的

睡眠质量下降， 降低睡眠质量和频发失眠现象。 列

（２） ～列 （４） 替换其他指标作为衡量心理健康的变

量， 结果表明， 空气污染确实对中老年群体的心理健

康产生了显著的负向影响， 容易导致人们产生消极的

情绪， 损害他们的心理健康。 经济学和心理学文献证

明了个体的心理健康状况与其工作强度和工作时间相

关 （高晶晶等， ２０１８［３１］； Ｇｉｂｓｏｎ 和 Ｓｈｒａｄｅｒ， ２０１８［３２］；
Ｏｚｔｕｒｋ 和 Ｋｏｓｅ， ２０１９［３３］）①， 沮丧和抑郁等代表个体

的负面情绪状态， 它不仅会降低中老年群体的专注程

度和工作效率， 也会导致个体参与劳动的积极性下

降， 而空气污染对中老年群体的心理健康产生了显著

的负向影响， 从而影响了个人的工作时间。 正如结果

所示， 空气污染会加剧中老年群体的抑郁倾向， 并提

高陷入沮丧情绪的概率。

７７

① 高晶晶等 （２０１８） ［３１］使用 ２０１１ 年和 ２０１３ 年 ＣＨＡＲＬＳ 数据发现抑郁倾向对中老年群体的劳动参与和劳动供给产生了显著的负向影响。 睡眠质

量影响了中老年群体参与劳动的强度和耐力， Ｇｉｂｓｏｎ 和 Ｓｈｒａｄｅｒ （２０１８） ［３２］利用美国微观调查数据发现睡眠对个体生产力具有显著影响， 平

均每周多睡眠 １ 小时， 短期内收入增加 １􀆰 １％， 长期收入增加 ５％。 Ｏｚｔｕｒｋ 和 Ｋｏｓｅ （２０１９） ［３３］则利用土耳其的居民调查数据， 更好的睡眠往往

与更好的健康状况挂钩， 而劳动力供给也会明显增加。
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表 ５ 空气污染对心理健康的影响

（１） （２） （３） （４）

失眠程度 沮丧程度 做事吃力程度 ＣＥＳＤ 分值

ＡＱＩ
０􀆰 ００５∗

（０􀆰 ００）
０􀆰 ００６∗∗

（０􀆰 ００）
０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００）
０􀆰 ０２４∗

（０􀆰 ０１）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １８ ５７８ １８ ４３５ １８ ８０２ １８ ９９７

　 　 其次， 从生理健康状态角度来看， 也以三个不同

指标衡量中老年群体的生理健康状态： （１） 受访者

受访前一个月内到医疗机构治疗的次数， 医疗机构包

括综合医院、 专科医院、 社区卫生服务中心和私人诊

所等医疗机构。 （２） 受访者过去一年的住院总支出。
（３） 受访者过去一个月的看病总支出。 受访者在访

问时的自评健康取值范围在 １ 到 ５ 区间内， 数值越大

说明身体健康状况越差。 参考王玉泽和罗能生

（２０１９）［５］的研究， 并且在他们样本基础上扩展成两年

混合截面数据进行研究①， 同时本文控制年份固定效

应。 表 ６ 列 （１） ～列 （４） 报告了回归估计结果， 结

果表明， 空气污染对中老年群体的生理健康产生了显

著的负向影响， 损害了他们的身体健康， 增加了人们

生病住院的概率。 个体的生理健康状况与其工作强度

和工作时间都有密切的关系， 空气污染显著恶化了中

老年群体的生理健康状况， 延长虚弱时间， 弱化身体

素质从而减少工作时间。 具体来说， 一方面， 当居民

的生理健康较差时， 会陷入所谓的非健康时间

（Ｓｉｃｋ⁃ｔｉｍｅ）， 如住院、 往返医院等， 而居民的时间约

束往往给定 （２４ 小时）， 如果居民长时间陷入虚弱时

间或者患病住院， 其从事劳动的时间约束必将收紧，
进而影响其劳动工作时间， 尤其是对于中老年群体来

说， 身体机能和患病后恢复能力明显下降， 其虚弱时

间可能更长更持久； 另一方面， 较差的生理健康状态

也会影响中老年群体从事劳动职业的强度和耐力， 当

其身体状况无法支撑长时间工作时， 必然导致失业或

减少工作时间， 更无力从事兼职工作。 正如结果表

明， 空气污染导致看病次数、 住院支出和看病总支出

显著增加， 延长了中老年群体的虚弱时间， 导致其时

间约束收紧、 身体素质下降， 进而影响了劳动供给

时间。
此外， 本文将样本依据是否因健康原因影响工

作分成两个样本， 列 （５） 样本限制于没有出现因

健康问题影响工作的样本， 而列 （６） 将样本限制

在过去一年出现因健康问题影响工作的样本， 因变

量是全部工作时间对数。 回归结果显示， 因健康原

因影响工作的群体受到空气污染的负向影响更加显

著。 这说明了空气污染会损害人们身体健康， 从而

减少了人们投入工作的时间， 该结果与赵红军等

（２０２１） ［３４］研究结论一致。
通过上述分析， 本文解释空气污染对劳动供给的

负面影响是通过中老年群体的心理和生理健康两个渠

道来影响其劳动供给时间， 验证了研究假说 ２。

表 ６ 空气污染对生理健康的影响

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

看病次数 住院支出 门诊支出 自评健康 全部工作时间 全部工作时间

ＡＱＩ
０􀆰 ０３９∗∗∗

（０􀆰 ０１）
０􀆰 ０３０∗

（０􀆰 ０２）
０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ０２）
０􀆰 ０４４∗∗∗

（０􀆰 ０１）
－０􀆰 ００４∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ０２５∗∗∗

（０􀆰 ０１）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

８７
① 王玉泽和罗能生 （２０１９） ［５］研究样本为 ２０１５ 年的数据， 本文在他们基础上增加了 ２０１８ 年的数据， 形成两年的面板数据。
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续前表

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

看病次数 住院支出 门诊支出 自评健康 全部工作时间 全部工作时间

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｎｏ Ｎｏ Ｎｏ Ｎｏ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １９ ０３４ １９ ０４３ １９ ０１３ １９ １５４ １５ ６６０ ３ ４８８

（二） 空气污染与健康意识

通过对比现有文献和百度指数， 我们发现学术界

和社会各界都很重视空气污染与疾病之间的关系。 由

此， 我们还进一步分析理性行为人通过调整时间分配

来增加日常锻炼时间、 增强对疾病的抵抗能力， 从而

挤出劳动供给时间的机制渠道。
本文以日常锻炼频率和强度来衡量中老年群体

的健康意识， ＣＨＡＲＬＳ 数据库通过运动强度来区别

剧烈、 中度和轻度三种不同强度的运动， 以每周锻

炼的天数来衡量锻炼频率。 表 ７ 列 （１） 汇报了空

气污染对轻度运动的影响结果， 发现空气污染提高

了中老年群体进行轻度运动的时间。 结果显示 ＡＱＩ
每上升一个单位， 人们每周会增加轻度运动时间

０􀆰 １７ 天。 列 （２） 展示了空气污染对中度运动的影

响结果， 发现空气污染提高了中老年群体进行中度

运动的时间。 结果显示 ＡＱＩ 每上升一个单位， 人们

会增加中度运动时间 ０􀆰 ０８ 天， 但统计意义上不显

著。 列 （３） 汇报了空气污染对剧烈运动的影响，
结果说明空气污染对人们剧烈运动时间有显著影

响。 最后我们将所有运动时间天数加总作为被解释

变量， 列 （４） 结果说明空气污染恶化会导致人们

有意识增加锻炼身体的时间。
通过以上分析， 解释了空气污染对劳动供给的负

面影响还会通过加剧中老年人对健康问题的担忧、 增

强健康意识、 增加运动时间来对劳动供给时间产生挤

出效应， 即验证了研究假说 ３。

表 ７ 空气污染对运动时间的影响

（１） （２） （３） （４）

轻度运动 中度运动 剧烈运动 总运动时间

ＡＱＩ
０􀆰 ０１７∗

（０􀆰 ０１）
０􀆰 ００８
（０􀆰 ０１）

０􀆰 ００９∗∗

（０􀆰 ００）
０􀆰 ０３４∗∗

（０􀆰 ０１）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １４ ４７０ １４ ４６４ １４ ４７８ １４ ４８１

　 　 注： 剧烈运动是指会让人呼吸急促的活动， 如搬运重物、 骑车、 奔跑等； 中度运动是指让人的呼吸略微急促的活动， 如常规速度骑自行车、
拖地、 打太极拳、 疾走等； 轻度运动主要是指如散步等运动。

（三） 异质性分析

１􀆰 基于性别差异的研究。
已有研究指出男女在身体、 专业化分工等领域存

在明显差异， 我们检验不同性别是否对空气污染的反

应不同。 洪大用和肖晨阳 （２００７） ［３５］研究发现， 男性

比女性更加关注环境问题， 另外在家庭分工中， 女性

承担更多的家庭内劳务， 导致其家庭外劳动供给时间

更少， 而男性更接近公共空间， 更多从事生产性劳

动， 其接受空气污染侵害的时间可能更多， 受空气污

染损害几率会更大。 杨继东和章逸然 （２０１４） ［３６］也研

究发现空气污染对男性幸福感的负向影响更大， 而对

女性幸福感的影响不显著。 本文检验了中老年男性群

体和女性群体的劳动供给时间对空气污染的反应是否

存在差异， 我们基于性别差异进行分组回归。 表 ８ 报

告了男性和女性对空气污染的反应， 结果表明， 空气

污染对不同性别的中老年群体均产生显著的负向影

响， 并未发现性别上的差异。

９７
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表 ８ 异质性分析： 男性和女性

（１） （２） （３） （４）

女性 男性

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

ＡＱＩ
－０􀆰 ００９∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００４∗

（０􀆰 ００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ８ ７９７ ８ ７９７ １０ ３５７ １０ ３５７

　 　 注： 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。

　 　 ２􀆰 基于教育程度差异的研究。
不同教育背景的中老年群体面对空气污染的反应

也有所不同。 本文依据受教育程度进行分组， 以高中

学历为界， 将样本划分为两组， 未上高中的为低学历

组， 学历在高中及高中以上的为高学历组。 表 ９ 汇报

了回归结果。 结果表明， 空气污染对低学历组的人群

的影响更加显著， 其原因可能是低学历组在劳动力市

场占弱势， 更有可能从事户外工作和体力活动， 并且

更倾向于暴露在室外环境中。 此外， 从健康意识的影

响机制分析， 高学历人群自身具有较强的健康意识，
空气污染在健康意识渠道作用有限， 而对于低学历的

人健康意识提升作用更强， 因此空气污染对个人工作

时间的负面影响， 仅在低学历组体现。 该结果与杨艳

和杨子菁 （２０２１） ［３７］使用 ＣＬＤＳ 数据得出的结论一致。

表 ９ 异质性分析： 高学历和低学历

（１） （２） （３） （４）

低学历组 高学历组

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

ＡＱＩ
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １６ ８７７ １６ ８７７ ２ ２７７ ２ ２７７

　 　 注： （１） 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。 （２） 将没有上过高中的访户作为低学历组， 将读过高中的人群作为高学

历组。

　 　 ３􀆰 基于城乡差异的研究。
本文依据居民居住地将样本分解为城市和农村，

表 １０ 汇报了分组回归的结果。 可以看出， 空气污染

对于农村地区的影响更为显著， 而对于城市地区的影

响并不明显。 其原因可能是： 一是农村卫生医疗条件

比较落后， 而城市医疗资源较为丰裕， 随着医疗资源

丰裕度的提升， 当地居民能够享受更多、 更好的医疗

卫生服务， 在一定程度上减弱了空气污染的负面影响

（王玉泽和罗能生， ２０２０［５］ ）； 二是农村居民大多从

事户外活动， 与外部环境接触时间更长， 受到空气污

染的影响更大。

０８
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表 １０ 异质性分析： 城市和农村地区

（１） （２） （３） （４）

城市 农村

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

ＡＱＩ
－０􀆰 ００５
（０􀆰 ００）

－０􀆰 ００５
（０􀆰 ００）

－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００５∗∗

（０􀆰 ００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ５ ０５５ ５ ０５５ １３ ５６１ １３ ５６１

　 　 注： （１） 回归结果中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。 （２） 依据受访户现居住地， 将样本分为城市和农村两个子样本。

　 　 ４􀆰 基于年龄差异的研究。
由于本文样本中年龄平均值为 ５８ 岁， 接近退休

的年龄， 对于年龄较大群体， 特别是 ５５ 岁以上群体

还在工作的居民可能存在样本选择偏误的， 即高龄依

然坚持工作的居民可能由于经济条件原因而继续工

作， 可能更多的是从事户外或者体力劳动。 为此， 本

文将样本以 ５５ 岁为界划分成高年龄组和低年龄组，
再次重复上述回归操作。 表 １１ 回归结果说明空气污

染对两个年龄组都具有显著的负向影响， 甚至对于主

要工作时间， 空气污染对低年龄组的影响更为显著。
该结果也排除了样本选择偏误带来的干扰。①

表 １１ 异质性分析： ５５ 岁以上和 ５５ 岁以下

（１） （２） （３） （４）

高年龄 低年龄

全部工作时间 主要工作时间 全部工作时间 主要工作时间

ＡＱＩ
－０􀆰 ００７∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００）

－０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００６∗∗

（０􀆰 ００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

年份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １０ ５７３ １０ ５７３ ８ ５８１ ８ ５８１

　 　 注： （１） 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理； （２） 本文将 ５５ 岁以上人群作为高年龄组， 而 ５５ 岁及以下作为低年龄组。

六、 结论及政策启示

近年来， 随着婴儿潮一代逐步进入老年阶段， 中

国人口老龄化形势日趋严峻。 对比第六次与第七次人

口普查数据， 生育率持续下降， 老年人口占比快速上

升， 适龄劳动人口比重下降， 社会劳动供给不足已经

成为当前乃至未来几十年亟待解决的重大问题。 然

而， 我们也应该看到老年人力资源市场存在的潜力，

充分挖掘低龄老年人口的劳动供给潜力， 这既可以缓

解劳动力供给不足的问题， 也可以满足部分老年人退

休后继续为社会做贡献的心理。 要提升中老年劳动力

的供给水平， 就必须要重视影响中老年劳动供给质量

的客观因素， 尤其是空气质量。
通过生命周期模型的构建和实证检验， 我们发

现， 空气污染明显降低中老年群体的劳动供给时间。
通过机制分析发现， 空气污染会影响中老年群体在非

１８
① 此处感谢匿名审稿人提出的宝贵建议。
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健康时间、 闲暇和工作之间的时间配置： 一方面， 空

气污染会恶化中老年群体健康水平， 延长非健康时

间， 收紧健康时间约束； 另一方面， 空气污染还会引

发居民对健康问题的担忧， 加剧空气污染对劳动供给

的挤出效应。 通过异质性分析， 我们发现： 一方面，
空气污染对不同性别和高、 低年龄组的中老年群体劳

动供给时间均产生显著的负向影响； 另一方面， 空气

污染对农村地区和低学历的中老年群体劳动供给时间

负向影响更为显著。 为了充分挖掘低龄老年劳动供给

潜力， 保护中老年群体劳动供给， 本文的政策建议

如下：
第一， 在人口老龄化趋势日趋严峻之时， 政府在

充分挖掘低龄老年人口劳动供给潜力的同时， 应重视

空气污染对其劳动供给的负面影响， 尤其是对其产生

的心理健康危害。 政府要重视环境治理在地方发展中

的重要性， 提高空气质量在地方政绩考核体系中的比

重， 持续降低空气污染水平， 从而提高中老年群体的

劳动参与率。

第二， 政府应提高社会保障和公共医疗的覆盖范

围和供给质量， 努力减少中老年群体的非健康时间，
增加健康时间。 政府应制定更加全面的公共卫生政

策， 对老年人与健康状况较差的人群给予针对性保护

政策， 减少中老年群体对健康问题的过度担忧和超额

支出， 满足其健康需求， 缓解空气污染等因素带来的

健康损害。
第三， 政府应保证中老年群体公共基础卫生服

务的可及性和有效性， 增强闲暇对健康资本的提升

作用。 政府应向中老年群体提供初级保健、 预防保

健、 健康管理等公共卫生服务和体育设施等公共基

础设施， 不仅帮助中老年群体及时应对身体健康问

题， 也鼓励中老年群体增加日常锻炼时间， 提高身

体素质。
第四， 政府要重视社会不平等对空气污染负向影

响的放大作用， 加强对农村地区和低学历中老年群体

的保护， 使公共卫生等医疗资源向社会弱势群体倾

斜， 防止由于收入不平等带来更大的健康不平等。

附录

附表 Ａ　 最小二乘回归估计结果

（１）
全部工作时间对数

（２）
主要工作时间对数

ＡＱＩ
－０􀆰 ００１∗

（０􀆰 ００）
－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

时间固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １９ １５４ １９ １５４

Ｒ２ ０􀆰 １１５ ０􀆰 １０１

　 　 注： 表格中总工作时间和主要工作时间都进行了对数化处理。
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一、 引言

出口贸易对经济发展具有重要意义。 在全球经济

下行风险增加、 疫情和地缘冲突超预期扰动、 主要经

济体需求前景不确定等多重因素的影响下， 我国出口

贸易仍面临着严峻挑战。 除了宏观调控部署、 实施多

项稳外贸举措外， 从企业角度出发， 聚焦微观主体的

出口决策过程也至关重要。 企业的出口决策既包括是

否出口， 出口价格、 出口数量的考虑， 还涉及向谁出

口、 出口品类、 融资渠道等问题。 而这一系列出口决

策中充斥着大量的商业不确定性以及政治不稳定性，
由此构成了出口过程中主要的风险敞口。 管理出口风

险敞口的一种有效选择是出口信用保险。 出口信用保

险是一剂针对买方违约的 “疫苗”， 它不仅能起到直

接缓解不付款风险带来的损失， 还能间接提高贷款人

的经营能力、 借款人的流动性以及整个贸易体系的

信心。
无论是出口还是保险决策， 都与出口风险的大小

有关。 以往关于出口风险的研究都以客观风险为主，
一方面假设企业能够准确认知客观风险概率， 另一方

面认为企业是基于客观风险做出利润最大化的出口及

保险决策。 但事实上， 当处于复杂的不确定性环境

中， 人们往往偏离完全理性人假设， 通过直觉思维过

程调用启发式或经验法则 （Ｋａｈｎｅｍａｎ 和 Ｆｒｅｄｅｒｉｃｋ，
２００２［１］； Ｓｌｏｖｉｃ 等， ２００７［２］ ） 来简化决策过程 （Ｓｉｍｏｎ，
１９５７［３］）， 从而导致主观认知与客观事实不符， 形成

认知偏差。
正确认知出口风险、 缩小认知偏差是指导出口决

策的重要前提。 我国 ２０２１ 年发布的 《 “十四五” 对

外贸易高质量发展规划》 中提出 “要增强企业的风

险意识， 准确识变、 科学应变”。 但现实中， 由于认

知能力、 信息成本、 贸易关系维护、 品牌效应等因

素， 企业对买方的基本情况、 交易所涉的行业风险、
进口国的商业环境认知不足， 容易过度低估信用风

险， 产生认知偏差， 最终可能导致 “财货两空” 的

后果。 ２０１８ 年， 墨西哥买方 Ｂ 公司向河北唐山一家

出口陶瓷制品的贸易企业 Ａ 公司提出了采购 ８０ 万美

元货物的发盘。 Ａ 公司考虑到买方 Ｂ 公司同自己合作

多年且付款情况良好， 认为相应的交易较为安全， 于

是同 Ｂ 公司签署了贸易合同， 并在仅有 Ｂ 公司 ２０ 万

美元信用限额的情况下于 ２０１８ 年 ７ 月至 １０ 月间陆续

出运 ９ 票瓷质餐具， 总额达 ７５􀆰 ６ 万美元， 支付方式

为 ＯＡ９０ 天。 但是当贸易合同约定的应付款日到期

后， Ｂ 公司拖欠货款， 而此时 Ａ 公司通过各种手段均

已无法同 Ｂ 公司取得任何联系， 全部应收账款

受损①。
诸如此类的真实案例不胜枚举， 多数外贸企业决

策心理始于出口获利， 囿于信用风险， 损于认知偏

差。 但是在复杂严峻的外贸环境中， 出口信用保险能

够依靠遍及全球的资信、 追偿渠道以及驻外机构， 再

结合理赔大数据， 帮助企业有效控制风险， 及时补偿

损失。 例如， 某出口企业最早于 ２００４ 年投保出口信

用保险， 出口额从最初的 ７ ０００ 万美元增长至 ２０１９
年的 ６ 亿美元。 ２０２０ 年伊始， 新冠疫情全球暴发之

后， 国外买方纷纷取消订单， 拒收货物甚至破产拖

欠， 企业出口额迅速下降， 风险急剧增加。 为了应对

疫情影响， 该公司及时启动出口信用保险机制， 获得

赔款近 ２５０ 万美元。 截至 ２０２０ 年年底， 该企业共向

日本、 美国、 荷兰等 ２０ 多个国家和地区出口防疫物

资 ７ 亿美元， 为全球抗疫做出了积极贡献， 同时也充

分体现了出口信用保险的 “逆周期” 调节作用②。
结合现实考虑， 既然企业的风险认知、 出口决策

与信用保险息息相关， 那么站在微观主体的角度， 明

确企业对外贸风险的认知偏差是否与出口信保需求相

关， 是否影响出口决策， 以及出口信保在认知偏差对

出口决策的作用机制中发挥何种效应成为颇具研究价

值的现实问题。 本文基于行为经济学视角， 初步构建

认知偏差、 出口信保与出口决策的理论模型， 通过实

证分析、 验证并解释三者之间的作用机制， 为研判企

业决策心理、 发挥出口信保政策性职能， 引导外贸在

合理区间运行提供经验支撑。

二、 文献综述

（一） 认知偏差与出口信用保险决策

从现有文献来看， 有关出口信用保险的认知偏差

可以按照认知对象的不同划分为以下两类： 第一类是

对出口风险本身的认知偏差， 即低估 ／高估客观风险

概率。 此类认知偏差主要源于信息不完全或信息不对

５８

①
②

案例源自中国出口信用保险公司官网。
案例源自中国出口信用保险公司 ２０２０ 年度报告。
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称。 出口企业作为国际贸易的重要参与者， 受制于错

综复杂的国际市场， 难以掌握海外买方的资信数据，
因此在信息占有、 风险感知、 决策机制等方面存在一

定的认知偏差 （卓志和毛勤晶， ２０１８［４］ ）。 反之， 若

经济政策的不确定性增加， 企业的主观风险认知和实

际客观风险都会增加， 于是对出口信用保险的需求增

大 （胡赛和蒋韶华， ２０２１［５］ ）。 第二类认知偏差是企

业对出口信用保险的认知缺乏。 我国企业对出口信保

的认知比较浅薄， 保险意愿不高 （赵慧萍和王国军，
２００６［６］）。 以某一省份的中小企业为对象的研究发

现， 企业对出口信用保险的参保条件不了解， 投保意

识不强， 利用率偏低 （陈利馥等， ２０１７［７］ ）。 在国际

市场上存在同样的问题 （Ｒｏｓｓ， ２００１［８］ ）。 以澳大利

亚为例， Ｚａｍｍｉｔ 等 （２００９） ［９］指出， 对出口信用保险

缺乏认知是非参保企业不使用保险的主要原因。
（二） 出口信用保险对出口决策的影响

国内外关于出口信用保险影响出口决策的研究日

趋成熟， 涉及的研究方法从理论模型 （ Ｆｕｎａｔｓｕ，
１９８６［１０］； Ｆｏｒｄ 等， １９９６［１１］； Ｄｅｗｉｔ， ２００１［１２］； Ｒｉｅｎｓｔｒａ⁃
Ｍｕｎｎｉｃｈａ 和 Ｔｕｒｖｅｙ ， ２００２［１３］ ） 到实证分析 （Ａｕｂｏｉｎ
和 Ｅｎｇｅｍａｎｎ， ２０１４［１４］； Ａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｗｉｎｃｏｏｐ， ２００３［１５］ ），
研究角度从宏观功能 （Ｅｇｇｅｒ 和 Ｕｒｌ， ２００６［１６］ ） 到微

观作用 （Ｂａｄｉｎｇｅｒ 和 Ｕｒｌ， ２０１３［１７］； 胡赛和蒋韶华，
２０２１［５］）， 研究逻辑从相关关系 （魏巧琴， ２０１７［１８］ ）
到因果效应 （Ｖｅｅｒ 和 Ｋｏｅｎ， ２０１９［１９］ ）， 最终得出了

出口信用保险对出口贸易具有促进作用的一致结论

（李晓洁和魏巧琴， ２０１０［２０］； 王国军等， ２０１４［２１］；
章添香和关晶， ２０１７［２２］）。

（三） 认知偏差与企业的出口决策

以往文献对企业出口的微观基础和发生机制的探

讨主要集中在三个方面： 一是基于企业基本面， 如企

业生产率 （刘儒和刘江， ２０２０［２３］； Ｍｅｌｉｔｚ 和 Ｏｔｔａｖｉａｎｏ，
２００８［２４］）、 产品创新 （吴飞飞和邱斌， ２０１５［２５］ ）、 融

资约束 （孙志贤等， ２０１６［２６］； Ｃｈａｎｅｙ， ２０１６［２７］ ） 等；
二是基于外部不确定性， 如经济风险 （汪建新等，
２０１９［２８］； Ｔｕｎｃ 和 Ｓｏｌａｋｏｇｌｕ， ２０１６［２９］ ）、 政治风险

（綦建红等， ２０２０［３０］； 王稳等， ２０２０［３１］ ） 等； 三是

基于企业高管特征， 例如 ＣＥＯ 是否海归 （许家云，
２０１８［３２］）、 是否拥有贫困经历 （李宏等， ２０１９［３３］） 等。

然而， 大量研究都忽视了不确定性环境下因高管

的认知偏差对企业出口决策的影响。 事实上， 企业对

出口风险的认知与其出口决策之间的关系是显而易见

的， 即当企业判断进口商的违约风险水平上升， 就会

调低预期出口额 （茹玉骢和文娟， ２０２１［３４］）。 出口决

策是企业众多的生产和金融决策之一， 尽管直接分析

认知偏差对企业出口决策影响的文献较少， 但关于认

知偏差扭曲企业其他经营决策的研究已经十分丰富。
例如， 对自我认知能力盲目自信的经理人所在的企业

更有可能过度投资 （Ｖｅｌｅｚ 和 Ｎｉｅｔｏ， １９８６［３５］； Ｂａｒｂｅｒ
和 Ｏｄｅａｎ， ２００２［３６］ ）， 或者进行价值破坏的并购

（Ｍａｌｍｅｎｄｉｅｒ 和 Ｔａｔｅ， ２００５［３７］ ）； 但若企业家的主观

风险预期上升就会显著抑制投资规模， 同时也会恶化

企业投资结构 （陈东等， ２０２１［３８］）。 管理层因过去经

历或回忆形成的预期偏差而错判风险概率， 可能减少

企业利润， 降低企业价值 （Ｓｈｅｆｒｉｎ， ２００７［３９］）。
通过文献梳理我们发现， 现有研究并未将认知偏

差、 出口信用保险和企业的出口决策纳入统一的分析

框架。 有鉴于此， 我们关注的问题是认知偏差是否抑

制企业多维度的出口决策？ 如果是， 出口信用保险在

其中扮演怎样的角色？ 综上， 本文希望在已有研究的

基础上， 做出如下边际贡献： 第一， 由于数据可得性

问题， 以往文献难以验证认知偏差、 出口信用保险对

企业出口决策的微观影响， 本文首次对中国海关数据

库、 中国上市公司数据库、 中国出口信用保险公司数

据库进行合并整理， 从实证层面考察三者之间的微观

效应。 第二， 在出口决策的影响方面， 跳出以往保险

文献只针对宏观出口量或企业出口总额的研究范畴，
本文不仅考虑了总量决策， 同时还关注企业出口的二

元边际， 通过长时间高度细化的海关数据测度上市公

司的集约边际和扩展边际， 试图在出口全貌、 出口广

度、 出口深度等决策中探索新的贸易行为动因。 第

三， 本文的研究视角从完全理性高管转入有限理性经

理人， 基于不确定的决策环境， 从 ＣＥＯ 的认知偏差

角度出发， 为企业的保险决策及出口决策提供新的理

论依据和经验证据。

三、 理论模型与假设提出

出口信用风险是因政治或商业风险导致的商务合

同项下成本投入的损失。 经理人对出口风险的准确认

知直接影响到企业的出口决策以及信用保险决策。 本

文在 Ｍｅｌｉｔｚ （２００３） ［４０］、 Ｆｕｎａｔｓｕ （１９８６） ［１０］、 茹玉骢和

文娟 （２０２１） ［３４］ 提出的模型基础上， 加入主观认知风

险因素， 在垄断竞争市场中建立有关认知偏差、 出口

信保和出口决策的模型， 以探究三者之间的关系。
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（一） 基本模型设定

根据 Ｍｅｌｉｔｚ （２００３） ［４０］ 的假设， 国外代表性消费

者的效用函数满足常替代弹性 （ ＣＥＳ） 偏好， Ｕ ＝

∫
ω∈Ω

ｑ（ω） ρｄω[ ]
１∕ρ

， 其中 ω 表示任一连续产品， Ω

表示所有产品集合， 这些产品之间是可相互替代的，
需求替代弹性 σ＝ １ ／ （１－ρ） ＞１。 如果把消费的商品集

视作与总体价格 （Ｐ） 相关的产品集， 即 Ｑ≡Ｕ， 总

体价格指数 Ｐ ＝ ∫
ω∈Ω

ｐ（ω） １－σｄω[ ]
１

１－σ。 通过效用最大

化可得代表性出口企业面临的外国消费者的需求函数

ｑ（ω）＝ Ｑ
Ｐ－σ ｐ（ω） －σ； 沿用茹玉骢和文娟 （２０２１） ［３４］

的表达式， 我们令 Ａ＝Ｑ ／ Ｐ－σ表示进口市场规模， 其

与国外消费者的收入水平、 消费价格指数有关。 由

此可得企业的出口总额 Ｒ ＝ ｐｑ， 代入 ｑ 的表达式后

得到：

Ｒ＝Ａ
１
σ ｑ

σ－１
σ （１）

首先， 保险市场是严重的信息不完全市场。 由于

技术限制或历史资料不可得等原因， 保险公司对任何

风险池的预期损失都无法准确估计， 而且通常情况

下， 消费者对自身风险的发生概率也无法精准掌握。
其次， 保险市场是严重的信息不对称市场。 一方面，
潜在投保人很少被告知他们的客观损失概率， 更无法

准确判断保险人违约的可能性； 另一方面， 保险人也

难以充分探悉单一投保人的风险分布。 因此， 保险决

策过程中或多或少都存在着不确定性或模糊性

（Ａｌａｒｙ 等， ２０１３［４１］）。 我们假设保险公司按照历史统

计数据计算得到的、 用以制定保费的依据是客观风险

概率， 用 β 表示； 假设企业 ＣＥＯ 对自身面临的出口

信用风险形成自我判断与认知， 即主观风险概率为

β′； 进一步假设 β′ ＝ β－ｄ， 其中 ｄ 表示认知偏差。 与

茹玉骢和文娟等 （２０２１） ［３４］不同， 我们认为在保险渗

透率较低的出口信保市场， 其主观风险概率普遍小于

客观风险概率。 郭振华 （２０２０） ［４２］也提出了多数人低

估小概率风险， 少数人高估小概率风险的风险判断偏

差规律， 而且客观概率越低， 低估风险者占比就越

大。 因此， 本文主要考虑 ０≤ｄ≤β 的情形， 即认为企

业决策者对出口商业或政治风险的认知偏差主要指向

低估客观风险的方向。
１􀆰 未投保企业的期望利润函数。
当出口企业不投保出口信用保险时， 风险事故发

生会致其无法收回货款 Ｒ， 风险不发生时顺利获得销

售额 Ｒ。 站在企业决策的角度， 两种随机事件发生的

概率分别是 β′和 （１－β′）， 因此企业的预期利润水平

如下：

ＥπＮ ＝（１－β′）Ｒ－ｃｑ－ｂ （２）

其中： 企业生产的固定成本为 ｂ； 可变成本为 ｃｑ， 假

设边际成本 ｃ 为常数， 保持不变。 在多国模型中， 出

口的运输成本会发生变化， 我们参考茹玉骢和文娟等

（２０２１） ［３４］的处理， 把所有进口国的平均运输成本费

用视作 ｃ 的一部分。
２􀆰 投保企业的期望利润函数。
当出口企业参加出口信用保险时， 与未投保企业

分析类似， 企业高管仍然以主观概率衡量风险发生的

可能性 （β′）， 但是保险公司将站在客观的角度计算

应缴保费， 费率制定与单个企业的主观认知无关， 即

精算公平原则下保险公司的费率设为 β。 对于投保企

业而言， 风险事故不发生时， 企业不仅要支付生产成

本， 还要缴纳保费 βＲ； 若事故发生， 企业可以获得

保险公司承诺的赔付比例为 λ 的保险金。 此外， 假

设风险一旦发生， 企业遭至全损且无力追偿。 因此，
投保企业的期望利润函数如下：

Ｅπｙ ＝（１－β′＋β′λ－β）Ｒ－ｃｑ－ｂ （３）

（二） 认知偏差与最优出口决策

１􀆰 认知偏差与最优出口总额。
出口企业在进行出口决策时， 要根据微观产能、

供需状况， 综合考量目的国地缘政治风险、 交易对象

信用风险等方面， 然后基于期望利润最大化原则做出

最优出口决策。 对于没有出口信用保险影响下的企业

而言， 由式 （２） 可得：
企业的最优产量：

ｑ＝Ａ （σ－１）（１－β′）
ｃσ

é

ë
êê

ù

û
úú

σ

（４）

企业的最优定价：

ｐ＝ ｃσ
（σ－１）（１－β′）

（５）

企业的预期出口额：

ＥＲ＝Ａ （σ－１）（１－β′）
ｃσ

é

ë
êê

ù

û
úú

σ－１

（６）

由式 （４）、 式 （５） 可知， 企业的主观风险概率
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越大， 最优出口数量越小， 最优定价越高， 这与现实

情况相符： 随着 ＣＥＯ 感知到的出口风险扩大， 出口

决策趋向保守谨慎， 并减小出口量， 提高风险溢价。
把 β′＝β－ｄ 代入式 （６）， 求导可得：

∂Ｒ
∂ｄ

＝Ａ （σ－１） σ

（ｃσ） σ－１ （１－β＋ｄ）
σ－２ （７）

由式 （７） 可知， 企业的预期出口额随认知偏差

ｄ 的扩大而增加， 从而得到本文的第一个假设。
假设 １： 在其他条件不变的情况下， ＣＥＯ 对风险

的主观认知概率越低， 偏离客观风险概率越大， 出口

额越大。
２􀆰 认知偏差与出口的二元边际。
为了进一步探究认知偏差与贸易广度 （扩展边

际） 和贸易强度 （集约边际） 的影响， 我们对出口

的二元边际进行分析。 截至目前， 国外对于出口的二

元边际并未得到统一定义。 而国内学者对二元边际的

界定主要从国家、 企业、 产品三个角度出发。 本文的

研究对象以企业－产品为主， 因此， 认为 “集约边

际” 是指出口企业的出口种类在数量上的扩张， “扩
展边际” 是指企业出口产品种类的增加。 根据

Ｂｅｒｎａｒｄ 等 （２０１０） ［４３］、 程玉坤和周康 （２０１４） ［４４］ 的

方法， 每一多产品出口企业的出口额 Ｒ 可以分解为

四部分： 出口目的国数量 Ｃ， 出口产品种类 Ｐ， 出口

覆盖率 Ｄ 以及产品－目的地的平均出口额 Ｘ。 于是出

口额 Ｒ 可以表示为：

Ｒ＝Ｃ×Ｐ×Ｄ×Ｘ （８）

其中： Ｄ＝ Ｍ
Ｃ×Ｐ

， Ｍ 是企业实际出口的产品－目的地组

合数量。 Ｃ、 Ｐ、 Ｄ 可以衡量企业的出口广度， 则 Ｍ

可被视为是度量企业扩展边际的指标， Ｘ 衡量企业的

出口深度， 可被当作企业集约边际的指标， 从而可以

得到 Ｒ＝Ｍ×Ｘ。 结合式 （８） 与式 （６）， 企业出口二

元边际与认知偏差之间的关系尚不明确， 需要通过实

证分析来进一步探讨。
（三） 认知偏差与出口信用保险决策

出口信用保险通过保护出口商免受违约风险造成

的潜在损失来创造出口促进价值， 但前提是企业愿意

投保。 决定企业是否购买出口信用保险的条件是参保

情形下的期望利润至少比不参保情形高， 即 Ｅπｙ ≥
ＥπＮ， 由此可得企业参保的临界条件：

β′λ－β≥０ （９）

由于 ０＜λ≤１， 对式 （９） 移项可得 β′≥ β
λ

≥β，

这意味着当企业低估出口风险时， 几乎不可能参加出

口信用保险。 由此得到本文的第二个假设。
假设 ２： ＣＥＯ 对出口风险低估的认知偏差越大，

购买出口信用保险的可能性越小。
（四） 出口信用保险的作用

如果企业参加出口信用保险， 那么预期出口

额为：

ＥＲｙ ＝Ａ （σ－１）（１－β′＋β′λ－β）
ｃσ

é

ë
êê

ù

û
úú

σ－１

（１０）

对比式 （６） 与式 （１０）， 可以发现企业参保与

未参保情形下的出口额差异。 若 β′λ－β＞０， 则参保企

业的预期出口额大于未参保企业， 意味着出口信用保

险不仅可以弥补企业直接损失， 还起到了出口促进效

应。 有趣的是， 这一条件也是认知偏差决定企业是否

参保的临界条件 （公式 （９） ）。 结合以上两点， 说

明出口信用保险在二者关系中可能存在中介作用。 由

此， 我们得到本文的第三个假设。
假设 ３： 出口信用保险在认知偏差影响企业出口

决策中起到中介作用。

四、 变量描述与实证分析

（一） 数据来源与变量描述

１􀆰 数据来源。
本文采用中国海关数据、 ＣＳＭＡＲ 上市公司数据

库以及中国出口信用保险公司提供的企业投保信息的

合并数据库。 由于中国信保于 ２００１ 年年底成立， 又

因中国海关数据库的更新截至 ２０１６ 年年底， 受到以

上两端的限制， 样本区间选取 ２００２—２０１６ 年。 此外，
我们选取了 ２０１６ 年之前上市的沪深 Ａ 股企业， 保证

样本期内至少有一年的观测值； 并且剔除了在国民经

济行业分类基础上的金融类上市企业； 为了降低极端

值或异常值的干扰， 对连续变量在 １％、 ９９％分位数

上进行了缩尾处理。 最终构成了包含 ６９０ 家公司的非

平衡面板数据。
２􀆰 变量描述。
（１） 被解释变量。
出口总额 （ＥＸＰ）。 本文把 ２０１２ 年以前中国海关

数据库的月度数据加总为年度数据， 然后与之后年份
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的年度数据进行合并， 提取样本企业的出口额作为因

变量， 用以衡量企业每年的整体出口情况。
扩展边际 （ＥＭ）。 参考 Ｂｅｒｎａｒｄ 等 （２０１０） ［４３］ 的

方法， 我们把出口额分解为扩展边际和集约边际两部

分。 扩展边际定义为出口企业产品种类的增加， 用海

关数据库中每一样本企业、 每年实际发生的产品－目
的地的组合数量进行衡量， 产品按 ＨＳ⁃８ 位编码分

类① （Ｍａｙｅｒ 等， ２０１４［４５］； Ｉａｃｏｖｏｎｅ 和 Ｊａｖｏｒｃｉｋ， ２０１０［４６］），
目的地按不同国家或地区计算。 该因变量代表了企业

的出口广度。
集约边际 （ ＩＭ）。 集约边际指企业的出口种类在

数量上的扩张， 用产品－目的地的平均出口额衡量，
计算公式为 ＩＭ＝ＥＸＰ ／ ＥＭ。 该因变量代表了企业的出

口深度。
（２） 核心解释变量。
认知偏差 （ＣＢ）。 企业对于出口风险的认知偏差

主要来源于内部高管。 怡安翰威特② ２０１９ 年做过一

项全球风险管理调查 （Ｇｌｏｂａｌ Ｒｉｓｋ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｓｕｒ⁃
ｖｅｙ）， 这项研究收集了来自 ３３ 个行业、 涵盖全球 ６０
多个国家的 ２ ６７２ 名风险决策者的回应。 根据调查报

告， 全球 ６５％的公司是由 ＣＥＯ 独立做出关键的风险

管理决策， 在所有职位或部门中位列第一。 这意味着

ＣＥＯ 对企业风险的主观判断起着决定性作用。 另一

方面， 有大量研究证明， 决策者的认知能力会受教育

程度或知识储备的影响 （Ｗｉｅｒｓｅｍａ 和 Ｂａｎｔｅｌ， １９９２［４７］；
Ｄａｔｔａ 等， ２００３［４８］； 周建和李小青， ２０１２［４９］； 舒波和

杜晓君， ２０２０［５０］）， 且学校教育对认知偏差具有纠正

作用 （李烨等， ２０２２［５１］）。 正规又系统的学习背景能

够影响个人的认知能力、 判断力和决策力 （陈洪，
２０１２［５２］）。 学历越高， 对既有事物的接受度和理解力

更强 （例如对保险本质的认知更深刻）； 学历越高，

获取信息的渠道和方式增多， 信息不对称与信息不完

全程度下降， 因而在不确定性环境中能做出更准确的

判断和预测。 综上， 本文选择 ＣＥＯ 的学历作为衡量

认知偏差的变量， 认为 ＣＥＯ 学历程度越高， 其对风

险与保险的认知偏差越小， 因此将 ＣＥＯ 学历为中专

及以下、 大专、 本科、 研究生、 博士及以上五个层次

分别赋值为 ５、 ４、 ３、 ２、 １， 如此可使 ＣＥＯ 学历变化

与认知偏差的变化方向一致， 便于分析。 该变量主要

来源于 ＣＳＭＡＲ 上市公司治理结构数据库， 然后通过

查询公司官网、 企查查等网络平台对部分学历的缺失

值进行手工补充， 以尽力扩大样本容量。
（３） 中介变量。
出口信用保险 （ＥＣＩ）。 按照样本企业当年是否

投保短期出口信用综合险设置虚拟变量， １ 表示投

保， ０ 表示未投保。 短期出口信用综合险主要补偿出

口企业按合同约定或信用证约定出口货物后， 因政治

风险或商业风险发生而导致的直接损失， 承保业务的

信用期限一般为一年以内③。 该变量的数据来源于中

国出口信用保险公司。
（４） 控制变量。
参考相关文献， 本文选取的控制变量主要有三

类： 一是企业的全要素生产率 （ＴＦＰ）， 按照 ＬＰ 方

法计算 （Ｌｅｖｉｎｓｏｈｎ 和 Ｐｅｔｒｉｎ， ２０１０［５３］； 鲁晓东和连

玉君， ２０１２［５４］）； 二是企业规模， 用每年年末的员工

人数 （ＰＯＰ）、 固定资产净额 （ＮＦＡ） 两个指标衡

量； 三是企业的融资约束， 用资产负债率 （ ＬＥＶ）、
应收账款周转率 （ＴＴＭ）、 流动资产周转率 （ＣＡＴ）
代表。 所有控制变量的数据来源于 ＣＳＭＡＲ 数据库中

上市公司的合并财务报表， 具体的变量定义见表 １，
各变量的描述性统计见表 ２。

表 １ 各变量定义

变量名称 变量定义

被解释变量

出口总额取对数 （ｌｎＥＸＰ） 年末企业的出口总额的对数

扩展边际取对数 （ｌｎＥＭ） 按 ＨＳ⁃８ 位编码的产品－目的地的实际组合数量的对数

集约边际取对数 （ｌｎＩＭ） 按产品－目的地计算的平均出口额取对数

９８

①
②

③

ＨＳ⁃８ 为 ８ 位国际 ＨＳ 编码， 该编码将产品分为 ２２ 个大类， 大类下分 ９８ 章， 章下再分为品目和子目。
怡安翰威特是世界上领先的集风险管理咨询、 保险经纪和再保险经纪、 人力资源咨询于一体的综合性集团公司。 怡安 ２０１９ 年全球风险管理

调查是一份基于网络开展的两年一度的研究报告， 于 ２０１８ 年第四季度以八种语言同时进行。 在接受调查的组织中， 约 ６６％为私人所有，
２１％为公共组织， 其余主要是政府或非营利实体。
资料来源： 中国出口信用保险公司， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｓｉｎｏｓｕｒｅ􀆰 ｃｏｍ􀆰 ｃｎ ／ ｙｗｊｓ ／ ｍｙｘｃｐ ／ ｄｑｃｋｘｙｂｘ ／ ｄｑｃｋｘｙｂｘｊｊ ／ ｉｎｄｅｘ􀆰 ｓｈｔｍｌ。
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续前表

变量名称 变量定义

核心解释变量 认知偏差 （ＣＢ）
按 ＣＥＯ 学历为中专及以下、 大专、 本科、 研究生、 博士及以上五个层次分别赋值为

５、 ４、 ３、 ２、 １

中介变量 出口信用保险 （ＥＣＩ） 当年企业是否投保短期出口信用综合险， 若投保取值为 １， 否则取值为 ０

控制变量

全要素生产率取对数 （ｌｎＴＦＰ） 按 Ｌｅｖｉｎｓｏｈｎ⁃Ｐｅｔｒｉｎ 方法计算然后取对数

企业

规模

员工人数取对数 （ｌｎＰＯＰ） 年报中披露的上市公司在册 （在职） 员工人数的对数

固定资产净额取对数 （ｌｎＮＦＡ） 固定资产原价除去累计折旧和固定资产减值准备之后的净额然后取对数

融资

约束

资产负债率 （ＬＥＶ） 总负债与总资产的比值

应收账款周转率 （ＴＴＭ） 营业收入与应收账款净额平均余额的比值

流动资产周转率 （ＣＡＴ） 营业收入与流动资产期末余额的比值

表 ２ 变量描述性统计

变量名称 均值 标准差 最小值 最大值

出口总额 （ｌｎＥＸＰ） １５􀆰 ７７３ ７ ２􀆰 ６３４ ３ ７􀆰 １１０ ７ ２０􀆰 ２９６ ０

扩展边际 （ｌｎＥＭ） ３􀆰 ２３７ ９ １􀆰 ６５６ ９ ０􀆰 ０００ ０ ７􀆰 ２７３ １

集约边际 （ｌｎＩＭ） １２􀆰 ５３５ １ １􀆰 ８１６ １ ６􀆰 ４１８ ４ １６􀆰 ４９４ １

认知偏差 （ＣＢ） ２􀆰 ７１４ １ ０􀆰 ８７７ ９ １􀆰 ０００ ０ ５􀆰 ０００ ０

出口信用保险 （ＥＣＩ） ０􀆰 ２４３ １ ０􀆰 ４２９ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

员工人数 （ｌｎＰＯＰ） ７􀆰 ７５０ ４ １􀆰 １２４ ２ ５􀆰 ４６８ １ １１􀆰 １６１ ２

全要素生产率 （ｌｎＴＦＰ） ８􀆰 ０１３ ３ ０􀆰 ９１５ ９ ６􀆰 ２０８ ３ １０􀆰 ５７１ ２

固定资产净额 （ｌｎＮＦＡ） ２１􀆰 ８１５ ９ １􀆰 １７３ ８ １９􀆰 ８７１ ４ ２５􀆰 ７４０ ９

资产负债率 （ＬＥＶ） ０􀆰 ４１８ ５ ０􀆰 ２００ ９ ０􀆰 ０４７ ４ ０􀆰 ８６９ ７

应收账款周转率 （ＴＴＭ） １６􀆰 ３０３ ０ ３９􀆰 ６６０ ０ ０􀆰 ８７３ ８ ３０３􀆰 ０１４ ８

流动资产周转率 （ＣＡＴ） １􀆰 ２５６ １ ０􀆰 ８０１ ５ ０􀆰 ２０４ ４ ４􀆰 ６７０ ８

（二） 计量模型

模型设定以非平衡面板双向固定效应为基础， 为

了检验假设 １， 我们建立如下估计模型：

ｌｎＹｉｔ ＝α＋α０ＣＢ ｉｔ＋ ∑ αｉＣＯＮＴＲＯＬｉｔ＋γｔ

＋δｉ＋εｉｔ （１１）

其中， ｉ 指企业， ｔ 指年份， Ｙｉｔ统一表示 ｉ 企业第 ｔ 年
的出口总额 （ＥＸＰ）、 扩展边际 （ＥＭ）、 集约边际

（ ＩＭ）。 ＣＯＮＴＲＯＬｉｔ指各控制变量， γｔ 表示年份固定

效应， δｉ 表示个体固定效应， 分别用于控制未观察到

的时间、 个体因素的影响。 ＣＥＯ 认知偏差与出口总

额呈正比时， α０＞０。
为了检验假设 ２， 本文建立 ＣＥＯ 认知偏差与出

口信用保险的回归模型。 由于出口信用保险是二元分

类变量， 因此采用双向固定效应 ｌｏｇｉｔ 模型， 回归方

程如下：

Ｐｒ（ＥＣＩｉｔ ＝ １ ＣＢ ｉｔ）＝ Ｆ（β０ＣＢ ｉｔ＋ ∑ βｉＣＯＮＴＲＯＬｉｔ

＋γｔ＋δｉ＋εｉｔ） （１２）

其中， ＥＣＩｉｔ表示 ｉ 企业第 ｔ 年购买出口信用保险的情

况， Ｆ 为 ｌｏｇｉｔ 累积分布函数， 其他变量设定同上。 如

果假设 ２ 成立， 则 β０ ＜０， 意味着企业乐观的认知偏

差越大， 参加出口信用保险的可能性越小。
为了检验假设 ３， 即出口信用保险在认知偏差影

响出口决策中的作用机制， 我们进一步构建如下

模型：

ｌｎＹｉｔ ＝ θ＋θ０ＣＢ ｉｔ＋θ１ＥＣＩｉｔ＋ ∑ θｉＣＯＮＴＲＯＬｉｔ

＋γｔ＋δｉ＋εｉｔ （１３）

由于式 （１２） 是 ｌｏｇｉｔ 回归， 式 （１３） 是线性回

０９
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归， 为了更好地实现中介效应的尺度统一， 我们采用

方杰等 （２０１７） ［５５］ 提出的方法， 通过 Ｚβ０
×Ｚθ１的显著

性来判断出口信用保险的中介作用是否显著。
（三） 实证分析

１􀆰 ＣＥＯ 认知偏差对企业出口决策的影响。
表 ３ 列 （１） ～列 （３） 报告了认知偏差分别对企

业出口总额、 扩展边际和集约边际回归的结果。 无论

是出口整体情况、 出口广度还是出口强度， ＣＥＯ 的

认知偏差对其都有显著的正向影响。 当 ＣＥＯ 主观估

计的出口风险与客观统计的风险概率之间差距越大，
企业的出口行为越积极， 平均出口产品种类增多， 平

均出口额增大。 其中， 认知偏差对出口总额的促进效

应最强烈， 平均每低估 １ 单位的风险， 企业会增加

９􀆰 １％的出口额， 假设 １ 得到验证。

表 ３ 基准回归

模型 （１） （２） （３） （４）

变量 出口总额 扩展边际 集约边际 出口信用保险

认知偏差
０􀆰 ０９１ ０∗∗∗

（－０􀆰 ００３ ０）
０􀆰 ０２６ ８∗

（－０􀆰 ００７ ８）
０􀆰 ０６６ ８∗∗

（－０􀆰 ００９ ７）
－０􀆰 ８９３ ６∗∗∗

（－０􀆰 １６９ ５）

全要素生产率
０􀆰 ３１４ ３∗

（－０􀆰 ０９８ ０）
０􀆰 ０７８ ９

（－０􀆰 ０７７ ７）
０􀆰 ２２６ ２∗

（－０􀆰 ０６１ ２）
０􀆰 ２０２ ３

（－０􀆰 ４１９ ８）

员工人数
０􀆰 １０９ ９∗

（－０􀆰 ０２４ ２）
０􀆰 １３６ １∗

（－０􀆰 ０２５ ７）
－０􀆰 ００７ ６

（－０􀆰 ０２８ ４）
０􀆰 ０１８ ５

（－０􀆰 ２５５ ３）

固定资产净额
０􀆰 ０８４ ６

（－０􀆰 ０５１ ３）
０􀆰 １１２ ５∗

（－０􀆰 ０１９ ４）
－０􀆰 ０１８ ５

（－０􀆰 ０５３ ０）
０􀆰 ２５６ ３

（－０􀆰 ３７８ ４）

资产负债率
－０􀆰 ３８２ ９∗

（－０􀆰 １１６ ２）
０􀆰 ０６０ ３

（－０􀆰 １６１ ３）
－０􀆰 ４２６ ６∗

（－０􀆰 １１５ ４）
１􀆰 ６６２ ０

（－０􀆰 ８９６ ６）

应收账款周转率
－０􀆰 ００３ ５∗∗

（－０􀆰 ０００ ５）
－０􀆰 ００２ ３∗∗

（－０􀆰 ０００ ４）
－０􀆰 ００１ ２∗∗

（－０􀆰 ０００ ２）
－０􀆰 ００３ ９

（－０􀆰 ００４ ０）

流动资产周转率
０􀆰 ０６６ ７

（－０􀆰 ０５１ ５）
０􀆰 ００５ ０

（－０􀆰 ０６３ ３）
０􀆰 ０５４ ４

（－０􀆰 ０２７ ６）
０􀆰 ３１１ ７

（－０􀆰 ２５６ ５）

截距项
１０􀆰 ５９２ ２∗∗

（－１􀆰 １０６ ７）
－０􀆰 ９０７ ２

（－０􀆰 ８４７ ６）
１１􀆰 ２１８ ６∗∗∗

（－０􀆰 ７５０ ３）

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ４ ５８５ ４ ５８５ ４ ５８５ １ ４８１

　 　 注： 模型 （１） ～模型 （３） 括号内为行业聚类稳健标准误， 模型 （４） 的括号内为标准误。 ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示 １０％、 ５％、 １％的显著性水平。
下同。

　 　 ２􀆰 ＣＥＯ 认知偏差对企业购买出口信用保险的

影响。
认知偏差对出口信用保险需求的回归结果列于表

３ 列 （４）。 在 １％的显著性水平上， 随着认知偏差的

逐渐扩大， 企业购买出口信用保险的意愿明显下降，
假设 ２ 得到证实。 事实上， ２０２１ 年中国信保的承保

金额占出口总额的比重只有 ２０􀆰 ３％①， 出口风险仍留

有较大敞口。 根据假设 ２， 若 ＣＥＯ 主观认为商业或

政治风险发生的概率极低， 那么企业几乎不可能投保

出口信保。 结合回归结果， 我们推测， 实务中出口信

保渗透率低的原因之一可能是多数 ＣＥＯ 对外贸风险

存在低估的认知偏差。 ＣＥＯ 的认知能力限制其对进

口国政治、 商业环境的风险判断， 增加了信息不对称

下获取及更新交易对手信用风险的难度， 于是形成过

度低估境外贸易风险的认知偏差， 使得出口信保的损

失补偿功能失去吸引力。
３􀆰 出口信用保险的中介效应检验。
为了考察 ＣＥＯ 认知偏差是否通过影响出口信用

保险的投保进而影响企业的出口决策， 我们进一步以

出口信用保险作为中介变量进行中介效应检验， 结果

见表 ４。 模型 （５） ～模型 （７） 是根据式 （１３） 分别

以出口总额、 扩展边际与集约边际作为因变量的

回归。
根据方杰等 （２０１７） ［５５］的研究， 中介变量为二分

１９
① 数据来源： 中国出口信用保险公司官网
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类别变量的中介模型存在尺度不统一的问题， 即 ｌｏｇｉｔ
回归系数 （β０） 与线性回归系数 （ θ１） 不在相同尺

度上， 因此不可比。 如果使用传统的 “三步法” 计

算和 检 验 中 介 效 应， 可 能 存 在 较 大 的 偏 差

（ ＭａｃＫｉｎｎｏｎ 和 Ｃｏｘ， ２０１２［５６］ ）。 于 是 Ｉａｃｏｂｕｃｃｉ
（２０１２） ［５７］指出， 通过对两个系数进行标准化处理可

以降低偏误。 据此， 本文采用相同的方法估计和检验

中介效应。 具体地， 在大样本中， ｌｏｇｉｔ 回归系数 β０

标准化为 Ｚβ０， Ｚβ０
＝ β０ ／ ＳＥ（β０）； 同样可以得到线性

回归的标准化系数 Ｚθ１， Ｚθ１
＝ θ１ ／ ＳＥ（ θ１）； 中介效应

的大小为 Ｚβ０
×Ｚθ１， 显著性检验即检验 Ｚβ０

×Ｚθ１的置信

区间是否包含 ０。
因此， 结合表 ３ 和表 ４， 我们得到标准化后的系

数 Ｚβ０和 Ｚθ１， 以及中介效应 Ｚβ０
×Ｚθ１， 结果列于表 ５。

然后我们利用 Ｒ 语言的 ＲＭｅｄｉａｔｉｏｎ 软件包 （Ｔｏｆｉｇｈｉ
和 ＭａｃＫｉｎｎｏｎ， ２０１１［５８］ ） 得到乘积分布法计算出的

Ｚβ０
×Ｚθ１的 ９５％置信区间。 结果表明， 三个置信区间

都不包含 ０， 说明中介效应显著， 假设 ３ 得到证实。

表 ４ 出口信用保险的中介效应

模型 （５） （６） （７）

变量 出口总额 扩展边际 集约边际

认知偏差
０􀆰 １１２ ７∗∗∗

（０􀆰 ００３ ０）
０􀆰 ０３９ ２∗∗

（０􀆰 ００８ ４）
０􀆰 ０７６ ７∗∗∗

（０􀆰 ００９ ３）

出口信用保险
０􀆰 ４２８ ４∗∗∗

（０􀆰 ０５６ ８）
０􀆰 ２４５ ２∗∗∗

（０􀆰 ０３０ １）
０􀆰 １９０ ８∗∗∗

（０􀆰 ０３１ ８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

截距项
１０􀆰 ５０２ ９∗∗∗

（１􀆰 ０９５ ９）
－０􀆰 ９４７ ６
（０􀆰 ８６０ ０）

１１􀆰 １６８ ７∗∗∗

（０􀆰 ７３２ ９）

样本量 ４５８ ３ ４５８ ３ ４５８ ３

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８１７ ５ ０􀆰 ８６１ ６ ０􀆰 ７６５ ９

表 ５ 中介效应的估计与检验

出口总额 扩展边际 集约边际

Ｚβ０ ５􀆰 ２７２ ０ ５􀆰 ２７２ ０ ５􀆰 ２７２ ０

Ｚθ１ －７􀆰 ５４２ ３ －８􀆰 １４６ ２ －６

Ｚβ０
×Ｚθ１ －３９􀆰 ７６２ ６ －４２􀆰 ９４６ ５ －３１􀆰 ６３１ ９

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－０􀆰 ５６９ ９， －０􀆰 ２２１ ２］ ［－０􀆰 ３２３ １， －０􀆰 １２８ ３］ ［－０􀆰 ２６２ ７， －０􀆰 ０９３ ３］

遮掩效应 显著 显著 显著

　 　 中介效应的显著性意味着在认知偏差影响出口决

策的过程中， 出口信用保险作为风险管理工具发挥了

重要作用。 又由于中介效应为负， 说明出口信用保险

的作用体现为 “遮掩效应”， 即出口信用保险会遮挡

一部分认知偏差对出口决策的影响。 以出口总额为

例， 平均而言， ＣＥＯ 认知偏差每增加 １ 单位， 原本

会导致企业扩大 １１􀆰 ３％的出口总额。 但是， 在出口

信用保险的 “遮掩” 下， 投保企业最终增加的出口

额为 ９􀆰 １％。 换句话说， 当 ＣＥＯ 低估风险的认知偏差

扩大时， 保险需求下降， 本应该增加的出口总额会因

保险需求的下降而达不到最初的涨幅。 认知偏差、 出

口信保对出口广度和出口强度的作用机制也与此类

似。 联系实际， 这种 “遮掩效应” 也符合出口信用

保险 “逆周期” 的调节作用。
４􀆰 稳健性检验。
（１） 改变因变量的度量尺度。
目前我国现行的 ８ 位数商品编码分为 ４ 个等级，

前 ２ 位表示类别， 前 ４ 位表示章节， 前 ６ 位表示品目，
前 ８ 位表示子目。 其中， 前六位数字是基于海关合作

理事会制定的 《商品名称和编码协调制度》 设定的，
后两位数字是基于中国关税、 统计和贸易管理需要而

增加的子目。 因而， ＨＳ⁃８ 位码在我国贸易问题的研究

中具有较好的代表性， 是扩展边际和集约边际的研究

中普遍采用的产品维度分类方法， 因此我们在基准回

２９
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归中采用了 ＨＳ⁃８ 位编码。 为了检验认知偏差、 出口信

保与多产品出口企业在横向和纵向上决策行为的稳健

性， 本文参考易靖韬和蒙双 （２０１７） ［５９］ 的做法， 分别

以 ＨＳ⁃６ 位、 ＨＳ⁃４ 位替换原 ＨＳ⁃８ 位数编码来衡量企业

的二元边际， 以减少子类产品关联性对回归结果的影

响①。 由于篇幅限制， 我们仅列出以 ＨＳ⁃６ 位编码的

回归结果， ＨＳ⁃４ 位编码也得到了一致结论， 即认知

偏差对出口广度及出口强度都具有显著的正向影响，
且出口信用保险在其中发挥了重要的遮掩效应。 该结

果与前文保持一致， 说明具有一定的稳健性。

表 ６ 稳健性检验 （１）

模型 （８） （９） （１０） （１１）

变量 ｌｎＥＭ６ ｌｎＩＭ６ ｌｎＥＭ６ ｌｎＩＭ６

认知偏差
０􀆰 ０２９ ０∗

（０􀆰 ００９ ３）
０􀆰 ０７８ １∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ９）
０􀆰 ０４１ ２∗∗

（０􀆰 ００９ ９）
０􀆰 ０８７ ５∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ４）

出口信用保险
０􀆰 ２４３ １∗∗∗

（０􀆰 ０２９ ４）
０􀆰 １８２ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３０ ９）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ４ ５８５ ４ ５８５ ４ ５８３ ４ ５８３

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８６１ １ ０􀆰 ７５２ ９ ０􀆰 ８６２ ２ ０􀆰 ７５３ ５

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－０􀆰 １２７ ５， －０􀆰 ３１９ ７］ ［－０􀆰 ０８８ ４， －０􀆰 ２５１ ４］

遮掩效应 显著 显著

（２） 替换自变量的衡量指标。
根据 Ｄｕｒａｎｄ 等 （ ２０１３， ２０１９ ） ［６０］［６１］ 和 Ｌｉｎ

（２０１１） ［６２］的研究， 人口统计学特征可能会影响风险

认知偏差。 例如， 性别已被广泛用于一般风险行为和

金融 决 策 的 建 模 （ Ｃｈａｒｎｅｓｓ 和 Ｇｎｅｅｚｙ， ２０１２［６３］；
Ｅｃｋｅｌ 和 Ｆｕｌｌｂｒｕｎｎ ， ２０１５［６４］）。 研究发现， 由于男性

产生更多的睾丸激素， 这种激素与金融风险承担

（Ｃｏａｔｅｓ 和 Ｈｅｒｂｅｒｔ ， ２００８［６５］； Ｃｏａｔｅｓ 等， ２００９［６６］） 和其

他风险行为 （Ｒｏｂｅｒｔｉ， ２００４［６７］ ） 相关。 此外， 男性比

女性更容易过度自信， 这可能导致更重大的风险损失

（Ａｃｋｅｒ 和 Ｄｕｃｋ， ２００８［６８］ ）。 因此， 我们考虑用性别

作为预测与衡量 ＣＥＯ 认知偏差的另一个指标进行稳

健性检验， 若 ＣＥＯ 为女性取值为 ０， 男性则取值

为 １。
表 ７ 列出了回归结果： 相对于女性而言， 男性

ＣＥＯ 对企业的出口总额与集约边际的促进作用更加

显著。 这可能是因为， 平均而言男性更容易出现冒险

精神， 从而低估客观风险概率， 再加之男性易于过度

自信的心理特征， 很可能进一步固化风险认知偏差，
最终表现出更加激进的出口行为。 此外， 出口信用保

险的遮掩效应不显著， 说明保险在性别变量影响出口

决策的过程中并无明显的中介作用。

表 ７ 稳健性检验 （２）

模型 （１２） （１３） （１４）

变量 出口总额 扩展边际 集约边际

认知偏差 ２
０􀆰 ３５４ ９∗∗∗

（０􀆰 ０３３ ８）
０􀆰 １１３ ５

（０􀆰 ０７７ ８）
０􀆰 ２３７ ４∗

（０􀆰 ０８１ ８）

出口信用保险
０􀆰 ４４１ ６∗∗∗

（０􀆰 ０５７ ９）
０􀆰 ２４９ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３８ １）
０􀆰 １９９ ７∗∗∗

（０􀆰 ０２８ ８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ４ ６７０ ４ ６７０ ４ ６７０

３９

① 之所以不选择 ＨＳ⁃２ 位编码是因为 ＨＳ⁃２ 编码的分类比较笼统 （合计 ２２ 个大类）， 若根据这一标准划分产品种类， 则大部分企业只生产单一品

种， 产品范围差异不大， 无法反映企业的实际产品结构状况。
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续前表

模型 （１２） （１３） （１４）

变量 出口总额 扩展边际 集约边际

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８１９ ５ ０􀆰 ８６１ ４ ０􀆰 ７６７ ７

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－０􀆰 ７１５ ９， ０􀆰 ２０４ ０］ ［－０􀆰 ４０８ ０， ０􀆰 １１５ ０］ ［－０􀆰 ３２５ ８， ０􀆰 ０９２ ２］

遮掩效应 不显著 不显著 不显著

　 　 注： 变量中的 “认知偏差 ２” 表示用性别衡量的风险认知偏差。

５􀆰 内生性讨论。
基准回归中的认知偏差对出口决策的影响可能存

在内生性问题。 虽然使用面板数据的双向固定效应模

型能够解决一部分遗漏变量带来的内生性， 但还存在

双向因果导致回归不一致的可能。 根据 Ｈｅｌｐｍａｎ 等

（２０１０） ［６９］的观点， 对外贸易具有就业的筛选匹配机

制， 会引导高学历劳动力进入高技术行业， 但是关于

中国出口贸易中学历筛选效应是否存在的探讨， 到目

前为止， 还缺乏强有力的依据 （陈昊， ２０１６［７０］）。 此

外， 考虑到出口的 “自选择假说”， 出口企业的经营

绩效高于非出口企业， 其对高学历人才也更具吸引

力， 因此不能完全排除 ＣＥＯ 学历水平本身就是优质

企业自选择的结果。 为了降低这种反向因果的担忧，
我们选择 “ ＣＥＯ 早年是否具有贫困经历” 以及

“ＣＥＯ 的学术背景” 作为学历水平的工具变量， 以解

决潜在的内生问题。 一方面， 学历水平直接依赖于童

年经历及成长环境， 而且一般而言， 具有学术背景的

人其学历水平通常较高； 另一方面， 出口企业在选择

ＣＥＯ 时更多关注的是浅表特征， 因而出口绩效对

ＣＥＯ 是否拥有童年贫困经历以及是否拥有高校或科

研机构的学术背景可能无直接影响， 满足外生性。
工具变量 “ＣＥＯ 早年是否具有贫困经历” 的衡

量参考许年行和李哲 （２０１６） ［７１］ 的方法， 以 ＣＥＯ 在

１９５９—１９６１ 年的 “大饥荒” 时期是否正处于童年阶

段为判断标准， 若是， 则取值为 １。 工具变量 “ＣＥＯ
的学术背景” 的度量取自 ＣＥＯ 是否曾在高校任教，
或在科研机构任职， 或是否在相关协会从事研究工

作。 若有以上经历， 则该变量取值为 １， 否则为 ０。
表 ８ 列出了工具变量法的回归结果。 首先， 工具变量

一阶段回归的 Ｆ 值大于 １０， 且两个工具变量与内生

变量在 １％的水平上显著相关， 拒绝弱工具变量的原

假设， 满足相关性要求。 其次， Ｈａｎｓｅｎ Ｊ 统计量的 ｐ
值大于 ０􀆰 １， 说明无法拒绝没有过度识别的原假设，
意味着选择的工具变量是适度的。 最后， 二阶段回归

结果显示， 核心解释变量的显著性和影响方向都与基

准回归中的一致， 证明了认知偏差对出口贸易确实具

有促进作用， 消除了内生性担忧。

表 ８ 内生性分析： 工具变量法

变量 一阶段回归： 认知偏差 二阶段回归： 出口总额

ＣＥＯ 具有贫困经历
０􀆰 ２９６ ４∗∗∗

（０􀆰 ０３３ ６）

ＣＥＯ 具有学术背景
－０􀆰 ３８６ ５∗∗∗

（０􀆰 ０３３ １）

认知偏差
０􀆰 ３４３ ２∗

（０􀆰 １９１ ２）

出口信用保险
－０􀆰 ０７０ ９∗∗

（０􀆰 ０２９ ６）
１􀆰 ７２３ ０∗∗∗

（０􀆰 ０７３ ３）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ４ １５５ ４ １５５

第一阶段 Ｆ 值 １０８􀆰 ７８７ ０ １０８􀆰 ７８７ ０

Ｈａｎｓｅｎ Ｊ （ｐ 值） ０􀆰 １５１ ０

６􀆰 异质性分析。
前文的基准估计和稳健性检验都是基于 ＣＥＯ 认

知偏差对全样本中上市公司出口决策的平均影响效

应， 下面我们将结合现实情况， 多角度考察认知偏

差、 出口信保对企业出口决策的异质性影响。
（１） 资金来源异质性。
资金来源是指企业生产经营取得资金的渠道。 从

逻辑上看， 如果企业有外国投资者投入的资金， 可能

更容易获得关于国际市场和贸易伙伴的信息， 降低信

息不完全程度。 此外， 如果企业属于外国跨国公司的

一部分， 那么信息渠道、 信息质量等方面都会有所提

升， 出口贸易更加便利， 于是会减少对出口信用保险

的依赖， 进而削弱其功能和作用 （Ｂａｄｉｎｇｅｒ 和 Ｕｒｌ，
２０１３［１７］）。 基于此， 本文根据企业经营性质， 把中外

合资或外商独资企业视为有外资注入， 其他性质的企

业归为无外资企业， 针对这两个子样本分别进行出口

４９
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总额和二元边际的分析， 结果报告在表 ９ 中。
整体来看， 认知偏差对有无外资企业的出口决策

都有显著的正向影响， 但出口信用保险的中介作用确

实存在异质性， 体现为外资企业并不因是否参加出口

信用保险而改变认知偏差引起的出口波动。 产生这种

差异的原因可能是， 外资企业往往通过其特有的国际

资源获取风险信息， 其出口决策主要基于已形成的风

险认知做出， 可能不会受出口信用保险的影响。 另一

方面， 对于无外资的企业而言， 无论是整体出口情况还

是结构性出口决策都会受到出口信用保险遮掩效应的作

用， 这说明无外资且参保的外贸企业在跨境交易中更加

依赖出口信保所具有的损失补偿、 贸易融资等功能。

表 ９ 资金来源异质性分析

因变量 出口总额 扩展边际 集约边际

是否有外资 有外资 无外资 有外资 无外资 有外资 无外资

认知偏差
０􀆰 ９０９ ８∗∗∗

（０􀆰 ０６７ ７）
０􀆰 １０３ １∗∗∗

（０􀆰 ００２ ９）
０􀆰 ２５５ ５∗

（０􀆰 ０６８ ７）
０􀆰 ０４０ ２∗∗

（０􀆰 ００８ ４）
０􀆰 ６４９ ２∗∗

（０􀆰 ０６８ ５）
０􀆰 ０６５ ８∗∗∗

（０􀆰 ００７ ８）

出口信用保险
－０􀆰 １２５ ７
（０􀆰 １９３ ２）

０􀆰 ４４５ ８∗∗∗

（０􀆰 ０６６ ９）
０􀆰 １７３ ６

（０􀆰 １１７ ３）
０􀆰 ２５４ ９∗∗∗

（０􀆰 ０３６ ４）
－０􀆰 ２９８ ６∗

（０􀆰 ０７７ ３）
０􀆰 １９８ ９∗∗

（０􀆰 ０３５ ８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ２２０ ４ ３６２ ２２０ ４ ３６２ ２２０ ４ ３６２

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８６９ ６ ０􀆰 ８１５ ７ ０􀆰 ８６０ ５ ０􀆰 ８６３ １ ０􀆰 ８１６ １ ０􀆰 ７６４ ７

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－２􀆰 ２００ ５，
０􀆰 ９４１ ０３］

［－０􀆰 ６１２ １，
－０􀆰 ２４９ ６］

［－０􀆰 ２４０ １，
１􀆰 ８８０ ０］

［－０􀆰 ３４７ ３，
－０􀆰 １４４ ６］

［－２􀆰 ３５９ １，
０􀆰 １３６ ８］

［－０􀆰 ２８２ ２，
－０􀆰 １０４ ８］

遮掩效应 不显著 显著 不显著 显著 不显著 显著

（２） 公司治理特征异质性。
无论是保险决策还是出口决策， 都可能因公司内

部的治理特征而异。 于是我们从治理特征的角度出

发， 进一步探究在董事会独立程度不同的出口企业

中， 其 ＣＥＯ 认知偏差与出口决策的关系是否存在差

异。 通过董事长与 ＣＥＯ 是否二职合一的二元变量

（若当年 ＣＥＯ 身兼二职， 该变量取值为 １， 否则为 ０）
来衡量董事会的独立性， 据此分为两个子样本， 回归

结果列于表 １０。
从结果来看， 董事长与 ＣＥＯ 分设的企业其出口

总额与扩展边际不仅受到认知偏差显著的正向促进

作用， 而且这种作用还依赖于出口信用保险的遮掩

效应。 而对于二职合一的企业而言， 三者之间的关

系并不明显， 且 ＣＥＯ 认知偏差通过出口信保的渠道

作用于出口决策的微观机制不存在。 形成这种异质

性的原因可能是， 一方面， 传统的 “代理问题” 使

ＣＥＯ 的判断与决策更具风险性， 认知偏差所导致的

风险低估与扩张性出口决策之间的联系更加紧密；
另一方面， 二职合一 ＣＥＯ 的注意力有限， 未必能追

踪聚焦海外买方的资信数据， 特别是对出口信保利

用率与依赖度较低时， 保险的遮掩效应发挥空间

有限。

表 １０ 公司治理特征异质性分析

变量
非二职合一 二职合一 非二职合一 二职合一 非二职合一 二职合一

出口总额 出口总额 扩展边际 扩展边际 集约边际 集约边际

认知偏差
０􀆰 ０７９ ９∗∗

（０􀆰 ０１６ ０）
０􀆰 ０４８ １

（０􀆰 １１４ ７）
０􀆰 ０５３ ４∗

（０􀆰 ０２１ ９）
０􀆰 ０５８ ８

（０􀆰 ０７２ ３）
０􀆰 ０２９ １

（０􀆰 ０２４ ４）
－０􀆰 ００７ ７
（０􀆰 ０４２ ７）

出口信用保险
０􀆰 ３８９ ０∗∗∗

（０􀆰 ００８ ４）
０􀆰 ４５９

－０􀆰 ２２３ ８
０􀆰 ２１９ ５∗∗∗

－０􀆰 ０２１ ９
０􀆰 ２７０ ３
－０􀆰 １４４

０􀆰 １７９ ６∗∗

－０􀆰 ０３１ １
０􀆰 １８７ ５
－０􀆰 ０８１ ２

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ３ ４０１ １ ０９９ ３ ４０１ １ ０９９ ３ ４０１ １ ０９９

５９
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续前表

变量
非二职合一 二职合一 非二职合一 二职合一 非二职合一 二职合一

出口总额 出口总额 扩展边际 扩展边际 集约边际 集约边际

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８２４ ８ ０􀆰 ８４３ ４ ０􀆰 ８６５ ６ ０􀆰 ８８３ ０ ０􀆰 ７７３ ５ ０􀆰 ８０８ ７

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－０􀆰 ５７９ １，
－０􀆰 ２６９ １］

［－１􀆰 ２０４ ５，
０􀆰 ４２１ ８］

［－０􀆰 ３４３ ２，
－０􀆰 １４４ ８］

［－０􀆰 ７３５ ８，
０􀆰 ２４８ ２］

［－０􀆰 ３０２ ２，
－０􀆰 １０５ ６］

［－０􀆰 ４７７ ８，
０􀆰 １６９ １］

遮掩效应 显著 不显著 显著 不显著 显著 不显著

（３） 外部市场环境异质性。
企业经营与决策常常受外部市场不确定性因素的

干扰。 那么很自然的一个问题是， 在高低位风险切换

的动荡环境中， ＣＥＯ 认知偏差、 出口信保与出口决

策之间的关系是否也是动态变化的？ 考虑到出口企业

既要面对不断演化的国内行业竞争压力， 又要承担瞬

息万变的国际风险， 接下来我们从国内和国际两方面

对外部市场环境的异质性展开分析。

首先， 根据证监会 ２０１２ 年发布的行业分类表，
计算出各行业营业收入的年复合增长率 （以 ２００２ 年

为基年）。 再将年平均增长率以下的行业归为竞争激

烈行业， 反之归为竞争缓和行业， 所得子样本回归列

于表 １１。 可以发现， 关于 ＣＥＯ 认知偏差， 出口信保

与出口决策的结论和基准回归中得到的一致， 这意味

着不确定的国内行业竞争环境并未给三者之间的关系

造成显著差别。

表 １１ 国内行业竞争异质性分析

变量
竞争缓和 竞争激烈 竞争缓和 竞争激烈 竞争缓和 竞争激烈

出口总额 出口总额 扩展边际 扩展边际 集约边际 集约边际

认知偏差
０􀆰 ２１１ １∗∗

（０􀆰 ０３８ ９）
０􀆰 １２８ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１０ ６）
０􀆰 １０９ ４∗∗

（０􀆰 ０２１ １）
０􀆰 ０３４ ０∗∗

（０􀆰 ００６ ９）
０􀆰 １３２ ６∗∗

（０􀆰 ０３４ ４）
０􀆰 ０９３ ６∗∗∗

（０􀆰 ００９ ７）

出口信用保险
０􀆰 ３３２ ７∗∗

－０􀆰 １００ ５
０􀆰 ３９６ ５∗∗∗

－０􀆰 ０３１ ３
０􀆰 １６９ ５∗∗

－０􀆰 ０２９ ７
０􀆰 ２１５ ３∗∗∗

－０􀆰 ００７ ６
０􀆰 １７８ ６∗

－０􀆰 ０７５ ３
０􀆰 １８３ ９∗∗

－０􀆰 ０３４ ７

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ７６３ ３ ７３８ ７６３ ３ ７３８ ７６３ ３ ７３８

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ７５２ ７ ０􀆰 ８３８ ０ ０􀆰 ８７９ ３ ０􀆰 ８６８ ７ ０􀆰 ７６７ ５ ０􀆰 ７７３ ２

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－１􀆰 ３２８ ４，
－０􀆰 ０８４ １］

［－０􀆰 ５０８ ４，
－０􀆰 １８６ ３］

［－０􀆰 ６０９ ０，
－０􀆰 ０５０ ６］

［－０􀆰 ２７０ １，
－０􀆰 １０３ ０］

［－０􀆰 ７９０ ０，
－０􀆰 ０１５ １］

［－０􀆰 ２６０ １，
－０􀆰 ０７５ ８］

遮掩效应 显著 显著 显著 显著 显著 显著

①　 有关该指数更多的详细说明及数据下载请参考： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｍａｔｔｅｏｉａｃｏｖｉｅｌｌｏ􀆰 ｃｏｍ ／ ｇｐｒ􀆰 ｈｔｍ。

　 　 其次， 出口企业还面临着复杂的全球政治、 经

济风险。 出口信保作为有效管理外贸风险的工具之

一， 国际局势不稳定也会引起需求波动， 进而导致

三者之间关系的改变。 据此， 我们采用学者 Ｃａｌｄａｒａ
和 Ｉａｃｏｖｉｅｌｌｏ 构建的全球风险指数 （ＧＰＲ） 来刻画企

业所面临的国际市场的不确定性①。 该风险指数是

基于全球最具影响力的十家报纸中有关政治局势紧

张的报道计算出来的综合指数， 用于衡量世界地缘

政治风险的强度。 一般而言， 更高的地缘政治风险

与更高的经济灾难概率和更大的全球经济下行风险

有关。 以基数 １００ 为临界值， ＧＰＲ 低于 １００ 的年份

视作国际市场相对平稳的时期， 高于 １００ 的年份视

作国际市场的动荡期。 从而得出， 样本区间 ２００２—
２００６ 年间为地缘政治的高风险期， ２００７—２０１６ 年

间为国际贸易提供了一个相对平稳的经营环境。 表

１２ 结果显示， 伴随着国际环境由动荡走向平稳，
ＣＥＯ 认知偏差、 出口信保与出口决策之间的作用机

理更加清晰。

６９
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表 １２ 国际市场不确定性异质分析

变量
动荡期 平稳期 动荡期 平稳期 动荡期 平稳期

出口总额 出口总额 扩展边际 扩展边际 集约边际 集约边际

认知偏差
０􀆰 １３４ ８

（０􀆰 ０９９ ２）
０􀆰 １１１ ５∗∗∗

（０􀆰 ０１５ ２）
－０􀆰 ０８６ ０
（０􀆰 ０８９ ４）

０􀆰 ０４３ ８
（０􀆰 ０１９ ０）

０􀆰 ２２１ １
（０􀆰 ０９５ ２）

０􀆰 ０６８ ６∗∗∗

（０􀆰 ００６ ７）

出口信用保险
０􀆰 ２３８ ７

（０􀆰 ２３９ ４）
０􀆰 ３８１ １∗∗∗

（０􀆰 ０５１ ７）
－０􀆰 ０５１ ０
（０􀆰 ２５７ ２）

０􀆰 ２２１ ３∗∗∗

（０􀆰 ０２７ ９）
０􀆰 ２８０ １∗∗∗

（０􀆰 ０３６ １）
０􀆰 １６２ ０∗∗

（０􀆰 ０２８ ４）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

样本量 ３９８ ４ １２７ ３９８ ４ １２７ ３９８ ４ １２７

个体、 时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ８８７ ０ ０􀆰 ８３３ ０ ０􀆰 ８８６ ６ ０􀆰 ８８２ ０ ０􀆰 ８９８ ６ ０􀆰 ７７９ ９

Ｚβ０
×Ｚθ１

９５％置信区间 ［－１􀆰 ２８５ ４，
０􀆰 ３３３ ４］

［－０􀆰 ４９０ ５，
－０􀆰 １７０ ９］

［－０􀆰 ７３６ ９，
０􀆰 ９３６ ３］

［－０􀆰 ２８２ ３，
－０􀆰 １００ ７］

［－０􀆰 ８０７ ７，
０􀆰 ０３１ ６２］

［－０􀆰 ２１７ ７，
－０􀆰 ０６７ ９］

遮掩效应 不显著 显著 不显著 显著 不显著 显著

五、 结论与建议

本文将企业的主观风险认知与出口信用保险引入

新新贸易理论模型， 提出认知偏差影响出口信保与出

口决策的理论假设。 然后通过上市公司非平衡面板数

据从实证层面验证三者之间的作用机制， 得到如下结

论： 第一， ＣＥＯ 的认知偏差与企业出口总额、 出口

广度、 出口强度均有显著正相关关系。 第二， 企业对

于出口信用保险的投保意愿随主观风险概率低估程度

的增大而逐渐降低。 第三， 出口信用保险在认知偏差

影响出口决策的过程中起到遮掩效应， 实际上掩盖了

出口决策对认知偏差的部分反应程度， 但这种遮掩效

应的发挥依赖于企业的资金来源、 治理特征以及国际

市场的不稳定程度。
本文的研究结论对于我国现阶段出口信用保险政

策以及此背景下出口贸易的调控实施具有以下启示：
第一， 在企业层面， 积极鼓励企业高管参加培训， 提

高对自身非理性的认知， 通过深入且系统的学习尽量

减少认知偏差， 规范内部风险管理， 提升风险管控水

平。 第二， 在保险公司层面， 应强化出口信用保险的

宣传端， 组织举办高端讲堂， 提高出口信用保险的价

值认知， 帮助微观企业及时更新外贸风险信息， 做好

跨周期产品设计。 第三， 在政府层面， 加大对外贸企

业的支持力度， 充分调用出口信用保险的遮掩效应，
趋利避害。 当市场过热盲目乐观时， 快速调整风险预

期， 利用出口信用保险对市场降温； 在市场情绪过度

悲观时， 积极给予信心与鼓励， 利用出口信用保险提

振贸易水平。 通过这种方式可以从整体上把出口贸易

风险敞口控制在合理区间范围内， 实现外贸稳定和高

质量发展。
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ＴＯＥ 理论视角下实体零售企业全渠道整合实现机制探讨
———来自结构方程建模和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法的实证检验
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［摘　 要］ 全渠道整合是实体零售企业在新零售背景下获取竞争优势的重要手段。 然而， 现有相
关文献缺乏探讨实体零售企业全渠道整合实现机制的研究成果。 笔者基于 ＴＯＥ （技术－组织－环境）
理论， 通过构建一个实体零售企业全渠道整合实现机制研究模型， 以对 ４３３ 份实体零售企业管理者问
卷调查数据为样本， 采用结构方程建模和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法， 从制度压力、 组织学习、 企业能力和企业
资源四类影响因素检验了实体零售企业全渠道整合实现机制。 检验结果证实： 制度压力中的模仿压
力、 强制压力和规范压力正向影响实体零售企业全渠道整合， 其中， 模仿压力比强制压力、 规范压力
的影响程度高； 组织学习中的内部学习和外部学习正向影响实体零售企业全渠道整合， 其中， 内部学
习比外部学习的影响程度高； 企业能力中的 ＩＴ 能力、 营销动态能力以及企业资源中财务资源、 关系
资源在制度压力、 组织学习对实体零售企业全渠道整合的影响中有正向调节作用。 本研究通过实证检
验 ＴＯＥ 理论视角下实体零售企业全渠道整合实现机制所得出的结论， 拓展了全渠道整合理论的边界
及其在实体零售情境中的应用范围， 丰富了 ＴＯＥ 理论、 制度压力理论和组织学习理论等学术探讨方
面的现有文献， 可以为实体零售企业提升全渠道整合水平提供理论依据。
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一、 引言

探讨 ＴＯＥ 理论视角下实体零售企业全渠道整合

的实现机制是目前学术界面临的一大课题。 伴随着新

零售现象的出现和发展， 实体零售企业也在相应完成

全渠道零售转型过程， 并且积极促进和实现实体零售

企业线上线下全渠道整合。 但是， 实体零售企业全渠

道整合实现机制是怎样的呢？ 目前， 相关的文献对该

问题的研究并不清晰。 因此， 有必要采用新的理论视

角对实体零售企业全渠道整合实现机制进行系统、 深

入探讨。 ＴＯＥ （ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ⁃Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ⁃Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ）
理论认为， 创新技术采纳和应用不仅受技术层面因素

的影响， 还受组织属性以及相应技术应用环境的影

响， 即企业的创新采纳行为受到 ＴＯＥ （技术－组织－
环境） 的影响。 并且， 根据创新扩散理论可知， 全

渠道整合是零售企业的一种创新采纳行为 （Ｃａｏ 和

Ｌｉ， ２０１８［１］）。 这就进一步表明， ＴＯＥ 理论视角下的

实体零售企业全渠道整合受到来自技术、 组织和环境

三方面因素的共同制约， 从而构成了实体零售企业全

渠道整合实现机制。 现有相关文献显示， 已有学者对

非实体零售情境中多渠道整合或跨渠道整合的影响因

素及实现机制进行了有益探讨， 其中涉及的影响因素

主要包括企业资源 （ Ｌｕｏ 等， ２０１６［２］ ）、 产品类别

（Ｓｔｅｉｎｆｉｅｌｄ 等， ２００５［３］ ）、 购物导向 （ Ｌｅｅ 和 Ｋｉｍ，
２０１０［４］） 和竞争强度 （Ｂｒｙｎｊｏｌｆｓｓｏｎ 等， ２０１３［５］ ）， 但

却尚无从外部环境和内部组织两个方面系统分析实体

零售企业全渠道整合的影响因素及实现机制的研究成

果。 因此， 本文在 ＴＯＥ 理论视角下构建一个实体零售

企业全渠道整合实现机制研究模型， 并以实体零售企

业管理者为对象收集问卷调查数据， 运用结构方程建

模和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法， 从技术、 组织、 环境三个方面所

涉及的制度压力 （模仿压力、 强制压力和规范压力）、
组织学习 （内部学习和外部学习）、 企业能力 （ＩＴ 能

力、 营销动态能力）、 企业资源 （关系资源、 财务资

源）、 企业特征 （企业规模、 全渠道整合时间跨度、
零售业态） 等具体影响因素， 实证检验实体零售企业

全渠道整合实现机制， 从而为有效提升实体零售企业

全渠道整合水平提供理论依据和实践建议。

二、 文献综述和研究假设

（一） 制度压力对实体零售企业全渠道整合的影响

全渠道整合是全渠道管理的主要驱动力 （Ｃａｉ 和

Ｌｏ， ２０２０［６］）。 不同学者对全渠道整合的概念进行了

界定， 表明其与多渠道整合、 跨渠道整合概念既密切

相关又有差异。 Ｓａｇｈｉｒｉ 等 （２０１７） ［７］ 认为， 全渠道整

合作为多渠道整合的拓展， 指的是所有渠道的协同管

理。 任成尚 （２０１８） ［８］指出， 全渠道整合是将零售商

与消费者之间不同的交互方式和途径如网站、 实体

店、 目录销售、 电话等整合起来， 以提供无缝顾客体

验。 全渠道整合的定义主要呈现了顾客和企业中心两

个视角。 顾客中心视角以顾客为导向， 强调顾客在全

渠道转移中获得的特殊利益 （ Ｚｈａｎｇ 等， ２０１８［９］ ），
企业中心视角则更关注公司利益， 如协同管理和渠道

绩效等 （ Ｖｅｒｈｏｅｆ 等， ２０１５［１０］ ）。 全渠道整合与多

（跨） 渠道整合的区别在于渠道适用范围不同 （庄贵

军等， ２０１９［１１］）。 多渠道整合指的是多条渠道中的部

分渠道间的整合； 跨渠道整合指的是各种情况下多条

渠道间的整合， 包括双渠道和多渠道的整合； 而全渠

道整合则指的是所有渠道间的整合， 包括线上线下多

种渠道和媒介 （Ｒｉｇｂｙ， ２０１１［１２］ ）。 本研究从企业中

心的角度将实体零售企业全渠道整合界定为实体零售

企业的线上线下渠道整合， 强调实体零售企业整合实

体渠道、 网上渠道、 移动渠道三种线上线下渠道类型

进行组合和销售的行为， 以满足自身渠道的协同效应

和获利能力。
本研究基于 ＴＯＥ 理论并考虑渠道整合的环境约

束， 进一步强调制度环境因素在实体零售企业采纳和

实施全渠道整合决策中的重要作用。 现有研究表明，
企业进行渠道整合除了有经济动机的刺激外 （Ｃａｏ，
２０１５［１３］； Ｇａｌｌｉｎｏ 等， ２０１７［１４］ ）， 也会受到合法动机

的影响 （Ｋａｕｐｐｉ， ２０１３［１５］）。 制度理论为实体零售企

业全渠道整合提供了非经济视角的合理解释。 基于制

度理论， 嵌入同一制度环境的实体零售企业在运营和

结构上变得越来越相似。 组织必须遵守制度环境为其

所提供的社会期望和共享规范， 以维护企业合法性并

获得重要和稀有的资源 （ＤｉＭａｇｇｉｏ 和 Ｐｏｗｅｌｌ， １９８３［１６］），
而违反这些期望的企业可能会危及组织的存在和长期

发展 （Ｔｅｏ 等， ２００３［１７］ ）。 Ｌａｉ 等 （２００６） ［１８］ 的研究

发现， 为更好地促进整合， 企业有必要顺从外部制度

压力并以类似的方式运作。 制度压力涵盖了企业对制

度环境的解释， 尤其影响了企业是否采用创新或采用

创新的意图 （Ｔｅｏ 等， ２００３［１７］ ）。 Ｄｉｍａｇｇｉｏ 和 Ｐｏｗｅｌｌ
（１９８３） ［１６］基于企业创新视角， 认为制度压力主要包

括模仿压力、 强制压力和规范压力， 它们将共同导致

１０１
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企业采用共同的观点和规则。 在实体零售企业全渠道

整合的实现机制中， 模仿压力主要来自全渠道整合成

功的合作伙伴或竞争对手影响； 强制压力是由实体

零售企业依赖顾客的正式和非正式影响造成的， 如

顾客对全渠道无缝购物的需求； 规范压力来自渠道

系统内部成员或行业中采用全渠道整合的集体期

望， 如共同的规范和价值观。 模仿压力、 强制压力

和规范压力作为制度环境中的三种制度压力因素，
会对实体零售企业行为产生重要影响， 例如渠道整

合的实施 （ Ｋａｕｐｐｉ， ２０１３［１５］ ）。 据此， 本文提出假

设 １：
Ｈ１： 制度压力正向影响实体零售企业全渠道整

合， 即制度压力中的模仿压力、 强制压力和规范压力

正向影响实体零售企业全渠道整合。
（二） 组织学习对实体零售企业全渠道整合的

影响

组织学习是组织适应环境变化和辅助决策的重要

工具， 能吸收组织内外部知识并提高管理能力。 组织

学习能力是组织吸收、 转化新知识， 并把该知识应用

到新产品开发中的能力， 以取得竞争优势和较高的生

产效率 （Ｈｓｕ 和 Ｆａｎｇ， ２００９［１９］）。 本研究将组织学习

理解为实体零售企业不断获取线上线下新知识， 从而

改进自身经营行为以及优化自身发展战略的一种企业

内部行为特征。 组织学习理论认为， 组织学习不仅有

利于提高企业线上和线下渠道整合质量， 而且能有效

增强企业认识新知识价值、 吸收新知识并将其用于商

业目的的能力 （Ｃｏｈｅｎ 和 Ｌｅｖｉｎｔｈａｌ， １９９０［２０］ ）。 组织

学习包括内部学习和外部学习， 并通过鼓励组织与环

境之间进行知识交流、 学习和共享， 继而提升企业资

源整合能力 （Ｃｈｅｎ 和 Ｚｈｅｎｇ， ２０２２［２１］）。 其中， 内部

学习是指发生在组织内部的学习活动和过程， 组织内

部学习过程起自个体的知识创造， 包含了组织成员对

新知识的学习、 创造和传播以及组织成员参与决策或

其他管理方式的新思想。 对于实体零售企业， 内部学

习可以帮助企业员工从内部获得知识和资源， 并且有

利于积累管理经验和完善工作流程等， 进而有助于促

进企业采用稳定调整的资源整合方式。 外部学习则是

指实体零售企业通过吸收能力识别、 同化和利用外部

知识， 增加与外界进行信息交流的机会， 进而增加企

业获取知识和资源的途径。 外部学习有利于增加实体

零售企业从组织外部获得全渠道整合的先进经验。 因

此， 组织学习对实体零售企业全渠道整合的积极影响

主要包括两个方面： 一方面是通过吸收组织内外部环

境的知识， 加强上下游企业的关联程度， 整合企业资

源； 另一方面则是通过分享和利用员工内部学习能力

的提升， 加快企业的资源重构和快速反应能力。 组织

学习能使知识和信息资源在组织的全渠道营销活动中

更容易获取、 更迅速地转换和更有效地应用， 激励组

织与环境之间、 组织内部之间交流学习和共享全渠道

营销知识， 对实体零售企业全渠道整合能起到促进作

用。 据此， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 组织学习正向影响实体零售企业全渠道整

合， 即组织学习中的内部学习和外部学习正向影响实

体零售企业全渠道整合。
（三） ＩＴ 能力对制度压力和组织学习影响实体零

售企业全渠道整合的调节作用

根据资源基础观， 全渠道整合程度取决于企业

内部能力 （Ｚｈｕ 等， ２０１５［２２］ ）。 当企业通过适当的

能力部署其独特的异构资源时， 可以实现卓越绩效

（Ｖａｎｐｏｕｃｋｅ 等， ２０１７［２３］ ）。 研究表明， ＩＴ 能力已成

为许多创新和竞争活动的催化剂 （ＭｃＡｆｅｅ 和 Ｂｒｙｎ⁃
ｊｏｌｆｓｓｏｎ， ２００８［２４］）。 ＩＴ 能力是组织中应用的特定硬件

和软件系统， 以及与 ＩＴ 相关的组织过程， 如供应链

管理和客户关系管理 （Ｂｒｅｓｎａｈａｎ 等， ２００２［２５］ ）。 ＩＴ
能力会影响企业的渠道整合 （Ｗｅｉ 等， ２０１４［２６］ ）。 全

渠道整合也要求企业必须提供变革性技术 （Ｗｅｉ 等，
２０１４［２６］）， 如射频识别 （ＲＦＩＤ）、 移动 Ａｐｐ 和集中数

据仓库， 用以取得更好的企业创新效果。 张广玲等

（２０１７） ［２７］指出， 技术能力会调节企业在对跨渠道整

合做出决策时出现的模仿、 强制和规范同构行为， 并

在感知制度压力时顺应或抵触这些压力。 事实上， ＩＴ
能力不仅有利于实现全渠道零售中的自动化在线采购

和订单履行流程 （Ｌｕｏ 等， ２０１６［２］ ）， 还有助于帮助

企业更好地接纳创新集体的规范准则 （ Ｚｈｕ 等，
２０１５［２２］）， 并更好地消化来自竞争对手的影响 （张广

玲等， ２０１７［２７］ ）。 ＩＴ 能力被指出还涉及与不同职能

团队和员工之间的知识交换， 通过与其他组织资源互

补， ＩＴ 将有助于组织理解市场环境并采取行动 （Ｌｕｏ
等， ２０１６［２］）。 研究表明， 部署 ＩＴ 后的组织成员能更

熟练和便捷地掌握各个商业智能系统， 继而有效进行

学习、 访问和分析市场和顾客数据， 最终更好地了解

竞争挑战和机会。 可见， 企业 ＩＴ 能力越强， 就越有

助于数据、 技术和业务的对接以及流程在全渠道之间

的整合 （Ｌｕｏ 等， ２０１６［２］ ）。 据此， 本文提出假设 ３
２０１
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和假设 ４：
Ｈ３： ＩＴ 能力对制度压力与实体零售企业全渠道

整合有正向调节作用。
Ｈ４： ＩＴ 能力对组织学习与实体零售企业全渠道

整合有正向调节作用。
（四） 营销动态能力对制度压力和组织学习影响

实体零售企业全渠道整合的调节作用

动态能力是企业整合与重构组织现有资源与能

力， 以应对快速变化环境的二阶组织能力 （ Ｔｅｅｃｅ
等， １９９７［２８］）。 为适应制度环境不确定性挑战， 实体

零售企业需更快、 更有效率形成与之匹配的整合、 构

建和重组企业内外部资源的动态能力。 企业面临越高

的制度环境不确定性， 越能感知到强烈的外部环境压

力， 就越迫切需要企业能够形成动态能力来适应变化

的环境 （吴小节等， ２０１９［２９］ ）。 根据动态能力观理

论， 动态能力可以有效整合实体零售企业内外部资源

来获取企业纵向整合战略所需的资源以及能力。 而作

为一种进阶的能力， 营销动态能力则是动态能力与营

销能力两者的结合。 营销动态能力是企业建立、 连接

和配置技术与市场资源， 以识别、 创造和传递顾客价

值的整合性组织流程 （李巍， ２０１５［３０］）。 一方面， 营

销动态能力可以通过对现有企业资源的重构与配置，
进一步变革实体零售企业的组织创新， 最终提升现有

资源进行跨部门配置的效率和水平以及企业创新行为

的综合效能； 另一方面， 面对环境变化和利益相关者

需求的多元变化， 营销动态能力也能够提高实体零售

企业的商业模式创新 （如技术创新、 服务创新）， 进

一步提升企业对利益相关者市场需求的响应速度和效

率 （Ｆａｎｇ 和 Ｚｏｕ， ２００９［３１］）。 考虑到营销动态能力聚

焦市场相关资源的企业重置和整合， 使企业能有效应

对外部环境 （如制度压力） 和内部条件 （如组织学

习） 变化， 从而促进企业的全渠道整合。 因此， 本

文提出假设 ５ 和假设 ６：
Ｈ５： 营销动态能力对制度压力和实体零售企业

全渠道整合有正向调节作用。
Ｈ６： 营销动态能力对组织学习和实体零售企业

全渠道整合有正向调节作用。
（五） 财务资源对制度压力和组织学习影响实体

零售企业全渠道整合的调节作用

财务资源是衡量企业资源是否丰裕的重要方式。
基于资源冗余的形态定义， 高财务资源对应财务资源

冗余概念， 属于财务资源有良好流动性和转化性的一

类。 众多研究表明财务资源对企业研发投入和战略转

型的重要影响 （沈弋等， ２０１８［３２］）。 实际上， 从实体

零售企业内部看， 全渠道整合本身就可被认为是财务

资源在公司内部重新分配的一个过程， 财务资源是否

丰裕是影响全渠道整合实现的重要调节因素。 对于制

度压力和组织学习而言， 维护企业 “合法性” 和学

习成本没有限定， 属于管理者 “自由斟酌裁量的支

出”， 因此财务资源是适应制度压力和促进组织学习

的前提条件。 对于实体零售企业来说， 渠道整合模式

转变非常昂贵， 必须投资于架构、 平台和系统的重新

配置 （Ｏｈ 和 Ｔｅｏ， ２０１２［３３］ ）。 创新的发展伴随着高

成本， 信息系统整合需要巨额投资 （Ｃａｏ， ２０１４［３４］ ）。
考虑到其存在固有风险和不可控性， 且很难精准且完

整地预测其实际需要， 这导致具有一定程度的财务资

源才能够保证全渠道整合的顺利进行。 从资源基础观

看， 财务资源是实体零售企业全渠道整合得以实施的

前提， 资金的流动可增强其进行积极创新投资的能

力。 即财务资源需要能满足企业对创新进行长期投资

（Ｓａｔｔａ 等， ２０１６［３５］）。 可见， 在财务资源丰富的实体

零售企业， 各类决策的执行都有较高的资金保障， 管

理层也不易出现 “厚此薄彼” 的战略选择。 制度

“合法性” 的转变以及组织内、 外部的学习均需要长

期的投入， 对财务资源的依赖程度较高， 财务资源丰

富的实体零售企业能更好应对制度压力和组织学习。
因此， 财务资源有助于企业创新， 在不确定情况下缓

冲和应对外部环境风险和组织内部条件变化， 从而促

进全渠道整合。 据此， 本文提出假设 ７ 和假设 ８：
Ｈ７： 财务资源对制度压力和实体零售企业全渠

道整合有正向调节作用。
Ｈ８： 财务资源对组织学习和实体零售企业全渠

道整合有正向调节作用。
（六） 关系资源对制度压力和组织学习影响实体

零售企业全渠道整合的调节作用

除财务资源外， 关系资源对实体零售企业全渠道

整合目标的实现也有重要的调节作用。 资源基础观理

论 （ＲＢＶ） 回答了企业的异质性及企业如何实现和

保持其竞争优势的问题 （Ａｔａｓｅｖｅｎ 和 Ｎａｉｒ， ２０１７［３６］ ）。
ＲＢＶ 是检验关系重要性的一个重要理论视角 （Ｃｈｅｎ
等， ２０２１［３７］）。 大量研究将关系视为一种关键的企业

资源， 为企业带来战略影响和竞争优势。 从供应链的

３０１



·工商管理· 　 ２０２３ 年第 ７ 期

角度看， 关系被视为影响渠道整合程度的人际或组织

联系， 包括与客户和供应商的信息共享和战略合作

（Ｃａｉ 等， ２０１０［３８］）。 关系被视为促进渠道整合的无

形和有价值的企业资源。 为了实现实体零售企业全渠

道整合的成功， 需要促进合作行为以建立成员之间基

于价值的关系。 企业的关系资源越丰富， 其对合作中

具有相似知识和能力的人或组织就越具吸引力。 作为

影响实体零售企业全渠道整合的关键因素， 已有研究

表明， 关系资源不仅有利于企业与其他资源所有者保

持密切联系， 以此来获得更多的市场信息， 还能使很

多无形资源在合作过程中显现， 发挥其促进功能

（肖萌和马钦海， ２０１７［３９］ ）。 Ｚｈｏｕ 等 （ ２０１０） ［４０］ 和

Ｔｏｌｓｔｏｙ （２００９） ［４１］分别指出， 关系资源可以通过信任

积极促进知识传递和主动学习。 Ｇｒｏｖｅｒ 和 Ｋｏｈｌｉ
（２０１２） ［４２］也发现， 关系资源越丰富， 就越能削弱机

会主义行为以减少不确定。 基于此， 实体零售企业全

渠道整合离不开供应链网络中的无形资源， 更离不开

供应链成员间彼此的信任和承诺。 供应链成员之间的

良好关系资源使各成员更愿意分享知识和信息， 提高

全渠道整合水平。 总之， 关系资源建立了企业的垂直

整合能力， 有助于系统创新 （Ｔｅｅｃｅ， １９９６［４３］ ）， 并

最终 影 响 到 企 业 的 渠 道 整 合 程 度 （ Ｃａｏ 和 Ｌｉ，
２０１８［１］）。 据此， 本文提出假设 ９ 和假设 １０：

Ｈ９： 关系资源对制度压力和实体零售企业全渠

道整合有正向调节作用。
Ｈ１０： 关系资源对组织学习和实体零售企业全渠

道整合有正向调节作用。
综上所述， 本文构建出实体零售企业全渠道整合

实现机制模型， 如图 １ 所示。
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图 １　 实体零售企业全渠道整合实现机制研究模型

三、 研究设计

（一） 测量和问卷开发

变量测量参考现有量表， 借鉴 Ｋａｕｐｐｉ （２０１３）［１５］、
Ｄｉｍａｇｇｉｏ 等 （１９８３） ［１６］的研究， 设计了模仿压力、 强

制压力和规范压力量表， 共 ９ 个题项； 借鉴 Ｈｓｕ 和

Ｆａｎｇ （２００９） ［１９］的研究， 设计了内部学习和外部学习

量表， 共 ６ 个题项； 借鉴张广玲等 （２０１７） ［２７］、 Ｚｈｕ
和 Ｋｒａｅｍｅｒ （２００５） ［４４］、 李巍 （２０１５） ［３０］ 的研究， 设

计了 ＩＴ 能力和营销动态能力量表， 共 ７ 个题项； 借

鉴 Ａｄｏｍａｋｏ 和 Ａｈｓａｎ （２０２２） ［４５］、 Ｓｈｏｕ 等 （２０１７） ［４６］

的研究， 设计了财务资源和关系资源量表， 共 ６ 个题

项； 借鉴 Ｃａｏ 和 Ｌｉ （２０１８） ［１］、 Ｏｈ 和 Ｔｅｏ （２０１０） ［４７］

的研究， 设计了实体零售企业全渠道整合量表， 共

６ 个题项。 上述测量量表均采用 Ｌｉｋｅｒｔ７ 级量表， １
代表 “完全不同意”， ７ 代表 “完全同意”。 在上述

量表之后又加入了企业特征题项， 并设计出相应的

调查问卷。 随后， 对三名市场营销和零售管理领域

的专家进行访谈并修改部分题项， 最终形成正式调

查问卷。
（二） 数据收集

本研究选择上海、 广州、 杭州、 重庆、 长沙、
西安、 南昌、 昆明等地实体零售企业的营销管理者

作为调查对象进行问卷调查。 通过电话、 邮件问

询、 ＱＱ 群、 微信以及实地调查相结合的方式， 联

系实体零售企业中的营销部门高层或中层参与问卷

调查。 问卷调查前已对参与者做好了如保密承诺和

问卷用途等指引工作， 并对填写后的参与者支付了

一定的报酬。 共发放问卷 ５００ 份， 最终收回 ４５０ 份

问卷数据， 无效问卷 １７ 份， 保留有效问卷 ４３３ 份。
其中， 所调查的实体零售企业员工规模在 ５００ 人以

上的占比 ４８􀆰 ７％， 所调查的实体零售企业全渠道整

合时间跨度在 ３ 年以上的占比 ４８􀆰 ３％， 所调查的企

业主要涉及百货商店、 超级市场、 大型综合市场、
便利店、 专卖店、 专业店、 购物中心、 仓储式商场

等零售业态， 占比为 ９４􀆰 ８％。

四、 实证检验与分析

（一） 信度和效度检验

本研究对调查数据进行统计分析， 结果见表 １。
各潜变量的 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 值均大于 ０􀆰 ７， 组合信度大
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于 ０􀆰 ７， 说明量表信度较好。 通过 ＡＭＯＳ２３􀆰 ０ 软件进

行验证性因子分析， 各测项在对应潜变量上的标准化

载荷大于 ０􀆰 ６ 且显著， ＡＶＥ 均高于 ０􀆰 ５， 这表明问卷

的收敛效度较好。

表 １ 验证性因子分析结果

构念 测项 因子载荷

模仿压力

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８１２
ＣＲ＝ ０􀆰 ８１７； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６０２

贵公司的主要竞争对手采用全渠道整合后受益匪浅 ０􀆰 ６４３∗∗∗

贵公司的主要竞争对手采用全渠道整合后深受顾客好评 ０􀆰 ８６６∗∗∗

贵公司的主要竞争对手采用全渠道整合后更具竞争力 ０􀆰 ８０１∗∗∗

强制压力

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８３４
ＣＲ＝ ０􀆰 ８３８； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６３４

顾客认为贵公司应该采用全渠道整合 ０􀆰 ７０５∗∗∗

如果贵公司不满足顾客的全渠道购物需求， 公司可能会减少利润 ０􀆰 ８５７∗∗∗

如果贵公司不满足顾客的全渠道购物需求， 公司可能会陷入困境 ０􀆰 ８１９∗∗∗

规范压力

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８７０
ＣＲ＝ ０􀆰 ８７１； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６９４

目前全渠道整合已被贵公司的供应商广泛采用 ０􀆰 ７５７∗∗∗

目前全渠道整合已被贵公司的主要顾客广泛采用 ０􀆰 ８８７∗∗∗

目前全渠道整合已被贵公司的竞争对手广泛采用 ０􀆰 ８５０∗∗∗

内部学习

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８００
ＣＲ＝ ０􀆰 ８０３； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ５７６

贵公司具有总结和反思的习惯 ０􀆰 ７５０∗∗∗

贵公司善于对以前的工作进行反思， 总结出经验或教训 ０􀆰 ８０６∗∗∗

贵公司善于从以前发生的事情中探索出规律性的东西 ０􀆰 ７１９∗∗∗

外部学习

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８１１
ＣＲ＝ ０􀆰 ８１４； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ５９３

贵公司善于从外部获取知识和经验 ０􀆰 ７４７∗∗∗

贵公司善于从外部得到咨询意见和指导 ０􀆰 ８２０∗∗∗

贵公司善于通过各种线上线下渠道 （如书、 刊物、 网站等） 获取知识 ０􀆰 ７４１∗∗∗

ＩＴ 能力

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８４５
ＣＲ＝ ０􀆰 ８４７； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６５１

贵公司可以使用信息系统管理订单和交货信息 ０􀆰 ７３１∗∗∗

贵公司可以使用信息管理系统与供应商共享库存信息 ０􀆰 ８９２∗∗∗

贵公司的 ＩＴ 技术人员能熟练安装和维护计算机系统 ０􀆰 ７８９∗∗∗

营销动态能力

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８０３
ＣＲ＝ ０􀆰 ８０５； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ５０８

贵公司能够及时察觉市场需求的重要变化 ０􀆰 ６６１∗∗∗

贵公司管理者能够针对市场重要变化快速地进行决策 ０􀆰 ７１３∗∗∗

贵公司擅长使用多种营销手段向顾客进行推广 ０􀆰 ６９５∗∗∗

贵公司各职能部门在面对重要市场变化时能够统一思想和行动 ０􀆰 ７７８∗∗∗

财务资源

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ７３４
ＣＲ＝ ０􀆰 ８２８； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６１６

贵公司资金储备充足， 能够很好地满足日常经营需要 ０􀆰 ７６４∗∗∗

贵公司拥有通畅的筹资渠道， 且可以获得较低的筹资成本 ０􀆰 ７６１∗∗∗

贵公司拥有额外的应急资金来应对突发事件 ０􀆰 ８２８∗∗∗

关系资源

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８５０
ＣＲ＝ ０􀆰 ８５１； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６５６

贵公司与业务合作伙伴建立了密切的合作 ０􀆰 ７６６∗∗∗

贵公司常与业务合作伙伴进行信息的共享 ０􀆰 ８５１∗∗∗

贵公司倾向于招聘沟通能力强的员工 ０􀆰 ８１１∗∗∗

实体零售企业全渠道整合

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９１２
ＣＲ＝ ０􀆰 ９１３； ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６３７

贵公司网站会提供实体店的地址和联系信息来宣传实体店 ０􀆰 ７２３∗∗∗

贵公司实体店和网站的产品 ／ 服务价格是一致的 ０􀆰 ７８７∗∗∗

贵公司实体店和网站中产品 ／ 服务描述是一致的 ０􀆰 ７９２∗∗∗

贵公司实体店能为顾客提供网站服务， 以便订购缺货商品 ０􀆰 ８７７∗∗∗

贵公司的顾客可以任意选择提货店铺 ０􀆰 ８２５∗∗∗

店内顾客服务中心接受在线购买产品的退货、 维修或更换 ０􀆰 ７７７∗∗∗

　 　 注： ∗∗∗代表 ｐ＜０􀆰 ００１。
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　 　 表 ２ 中给出了量表 １０ 个维度的均值、 标准差、
相关系数、 ＡＶＥ 均方根。 其中， 实体零售企业全渠

道整合的均值为 ５􀆰 ０１８， 体现了所调研的实体零售企

业具有一定的全渠道整合水平。 此外， 各维度的

ＡＶＥ 均方根都高于维度之间的相关系数， 说明问卷

的区别效度较好。

表 ２ ＡＶＥ 均方根及潜变量相关系数矩阵

变量 均值 标准差 １ ２ ３ ４ ５ ６ ７ ８ ９ １０

模仿压力 ４􀆰 ７２６ １􀆰 １８１ ０􀆰 ７７６

强制压力 ４􀆰 ４５３ １􀆰 ２８９ ０􀆰 ４８９ ０􀆰 ７９６

规范压力 ４􀆰 ２０１ １􀆰 ３１７ ０􀆰 ６６４ ０􀆰 ６５９ ０􀆰 ８３３

内部学习 ４􀆰 ９３２ １􀆰 ０６９ ０􀆰 ５９３ ０􀆰 ５８７ ０􀆰 ５６４ ０􀆰 ７５９

外部学习 ４􀆰 ６５１ １􀆰 １４４ ０􀆰 ６１４ ０􀆰 ６５３ ０􀆰 ６３８ ０􀆰 ６６０ ０􀆰 ７７０

ＩＴ 能力 ４􀆰 ８２９ １􀆰 １４６ ０􀆰 ４９１ ０􀆰 ５７６ ０􀆰 ５３８ ０􀆰 ６００ ０􀆰 ６５８ ０􀆰 ８０７

营销动态能力 ４􀆰 ９５４ ０􀆰 ９７０ ０􀆰 ５３７ ０􀆰 ５６２ ０􀆰 ５２６ ０􀆰 ５８９ ０􀆰 ６６９ ０􀆰 ６７４ ０􀆰 ７１３

财务资源 ４􀆰 ５５２ １􀆰 ２１１ ０􀆰 ５８４ ０􀆰 ６４３ ０􀆰 ６３３ ０􀆰 ６９０ ０􀆰 ５１７ ０􀆰 ６６６ ０􀆰 ６６１ ０􀆰 ７８５

关系资源 ４􀆰 ８８３ １􀆰 １２０ ０􀆰 ５１７ ０􀆰 ５８２ ０􀆰 ５６１ ０􀆰 ６８１ ０􀆰 ５１２ ０􀆰 ６０４ ０􀆰 ６０７ ０􀆰 ６１６ ０􀆰 ８１０

全渠道整合 ５􀆰 ０１８ １􀆰 ０２２ ０􀆰 ４７６ ０􀆰 ４８９ ０􀆰 ４５１ ０􀆰 ５５６ ０􀆰 ５０４ ０􀆰 ５５８ ０􀆰 ６１６ ０􀆰 ５３９ ０􀆰 ５８５ ０􀆰 ７９８

　 　 注： 对角线上的数字是 ＡＶＥ 的均方根。

（二） 共同方法偏差和多重共线性检验

为避免由同一位被试者填写问卷造成的数据共同

方法偏差问题， 本研究使用 Ｈａｒｍａｎ 单因素分析法，
对 ４３３ 份问卷进行共同方法偏差检验。 分析结果显

示， 所有特征根大于 １ 的因子的总变异解释量为

６１􀆰 ８５８％， 其中 第 一 个 主 成 分 的 变 异 解 释 量 为

２６􀆰 ９７５％， 未超过建议值的 ５０％， 表明此次问卷调查

的共同方法偏差对研究结果影响不是很大。 同时， 本

文通过检验方差膨胀系数 （ＶＩＦ） 来排除潜在的多重

共线性问题。 检验结果显示， 变量之间的 ＶＩＦ 最大值

为 １􀆰 ３５８， 未超过建议值 ５， 说明研究模型不存在严

重的多重共线性问题。
（三） 假设检验

１􀆰 制度压力和组织学习对实体零售企业全渠道

整合的影响关系检验。
本文运用 ＡＭＯＳ２３􀆰 ０ 软件对主效应模型进行检

验， 采用最大似然估计法检验， 结果显示模型拟合指

数为： ｘ２ ／ ｄｆ ＝ ２􀆰 ２１６ ＜ ３， ＮＦＩ ＝ ０􀆰 ９４０、 ＩＦＩ ＝ ０􀆰 ９６６、
ＧＦＩ＝ ０􀆰 ９２７、 ＣＦＩ ＝ ０􀆰 ９６６、 ＴＬＩ ＝ ０􀆰 ９５７ 均大于 ０􀆰 ９ 的

标准值， ＲＭＳＥＡ＝ ０􀆰 ０５３ 小于 ０􀆰 ０８ 的标准值， 表明模

型拟合情况很好。 假设检验结果见表 ３， Ｈ１ 和 Ｈ２ 均

获得支持。 根据路径系数比较发现， 模仿压力比强制

压力、 规范压力对实体零售企业全渠道整合的正向影

响程度更高， 内部学习比外部学习对实体零售企业全

渠道整合的正向影响程度更高。

表 ３ 假设检验结果

假设 假设路径关系 标准路径系数 ｔ 值 结论

Ｈ１

模仿压力→全渠道整合 ０􀆰 ２１４∗∗∗ ３􀆰 ２５２ 支持

强制压力→全渠道整合 ０􀆰 ２１１∗∗ ２􀆰 ７９７ 支持

规范压力→全渠道整合 ０􀆰 １４９∗ ２􀆰 ３０６ 支持

Ｈ２
内部学习→全渠道整合 ０􀆰 ４０９∗∗∗ ６􀆰 ７１３ 支持

外部学习→全渠道整合 ０􀆰 １９３∗∗ ３􀆰 １７０ 支持

　 　 注： ∗代表 ｐ＜０􀆰 ０５； ∗∗代表 ｐ＜０􀆰 ０１； ∗∗∗代表 ｐ＜０􀆰 ００１。 下同。

２􀆰 ＩＴ 能力对制度压力和组织学习影响实体零售

企业全渠道整合的调节作用检验。
本文通过 ＳＰＳＳ 软件中的 ＰＲＯＣＥＳＳ 宏插件对制

度压力 （模仿压力、 强制压力、 规范压力） 和组织

学习 （内部学习、 外部学习） 影响实体零售企业全

渠道整合关系中的调节效应进行检验。 将全渠道整合

时间跨度、 企业规模、 零售业态类型作为控制变量加

入模型中， 同时对自变量和调节变量进行中心化处

理。 结果显示， 模仿压力、 强制压力、 规范压力和

ＩＴ 能力的交互项显著正向影响实体零售企业全渠道

整合 （β１ ＝ ０􀆰 ０７５， ｔ ＝ ２􀆰 ８８２； β２ ＝ ０􀆰 ０８６， ｔ ＝ ３􀆰 ４１３；
β３ ＝ ０􀆰 ０９７， ｔ ＝ ４􀆰 ３８６）； 内部学习、 外部学习和 ＩＴ
能力的交互项显著正向影响实体零售企业全渠道整

合 （β４ ＝ ０􀆰 １０２， ｔ ＝ ３􀆰 ３８２； β５ ＝ ０􀆰 ０９４， ｔ ＝ ３􀆰 ６３１）。
为检验 ＩＴ 能力处于不同水平时制度压力和组织学习

对实体零售企业全渠道整合的直接效应强弱， 利用

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 重复抽样进行检验， 抽样次数为 ５ ０００ 次。
６０１
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结果如表 ４ 所示， 企业的高 ＩＴ 能力较之低 ＩＴ 能力

更能提升制度压力和组织学习对实体零售企业全渠

道整合的促进作用。 综上所述， Ｈ３ 和 Ｈ４ 获得完全

支持。

表 ４ ＩＴ 能力对制度压力和组织学习影响实体零售企业全渠道整合的直接路径比较

变量 具体路径
高 ＩＴ 能力 低 ＩＴ 能力

效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ 效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ

制度压力

模仿压力→全渠道整合 ０􀆰 ３２０ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２２３ ０􀆰 ４１６ ０􀆰 １４７ ０􀆰 ０２１ ０􀆰 ０５３ ０􀆰 ２４０

强制压力→全渠道整合 ０􀆰 ２８７ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １９８ ０􀆰 ３７６ ０􀆰 ０９１ ０􀆰 ０６３ －０􀆰 ００５ ０􀆰 １８７

规范压力→全渠道整合 ０􀆰 ２５９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １７８ ０􀆰 ３４０ ０􀆰 ０３６ ０􀆰 ４３７ －０􀆰 ０５５ ０􀆰 １２６

组织学习
内部学习→全渠道整合 ０􀆰 ４６９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ３５６ ０􀆰 ５８１ ０􀆰 ２３４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １３４ ０􀆰 ３３４

外部学习→全渠道整合 ０􀆰 ３１４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２１０ ０􀆰 ４１８ ０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０７９ －０􀆰 ０１１ ０􀆰 ２０９

　 　 ３􀆰 营销动态能力对制度压力和组织学习影响实

体零售企业全渠道整合的调节作用检验。
本研究对营销动态能力的调节效应检验表明， 模

仿压力、 强制压力、 规范压力和营销动态能力的交互

项显著正向影响实体零售企业全渠道整合 （ β１ ＝
０􀆰 ０６３， ｔ＝ ２􀆰 ３９９； β２ ＝ ０􀆰 ０７８， ｔ ＝ ３􀆰 １７１； β３ ＝ ０􀆰 ０５４，
ｔ＝ ２􀆰 ５２０）； 外部学习和营销动态能力的交互项显著

正向影响实体零售企业全渠道整合 （β５ ＝ ０􀆰 ０６６， ｔ ＝
２􀆰 ０３１）， 内部学习和营销动态能力的交互项对实体

零售企业全渠道整合的影响不显著 （β４ ＝ ０􀆰 ０３１， ｔ ＝
１􀆰 １４７）。 为检验营销动态能力在不同水平时制度压

力和组织学习对实体零售企业全渠道整合的直接效应

强弱， 利用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 重复抽样进行检验， 抽样次数

为 ５ ０００ 次。 表 ５ 显示， 高营销动态能力较之低营销

动态能力更能提升制度压力和外部学习对实体零售企

业全渠道整合的促进作用。 综上所述， Ｈ５ 获得完全

支持， Ｈ６ 获得部分支持。

表 ５ 营销动态能力对制度压力和组织学习影响实体零售企业全渠道整合的直接路径比较

变量 具体路径
高营销动态能力 低营销动态能力

效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ 效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ

制度压力

模仿压力→全渠道整合 ０􀆰 １７０ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０８７ ０􀆰 ２５２ ０􀆰 ０４９ ０􀆰 ２５４ －０􀆰 ０３５ ０􀆰 １３２

强制压力→全渠道整合 ０􀆰 １６９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０９３ ０􀆰 ２４４ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ６５９ －０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０９８

规范压力→全渠道整合 ０􀆰 １２０ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ０５３ ０􀆰 １８８ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ７０７ －０􀆰 ０６３ ０􀆰 ０９３

组织学习
内部学习→全渠道整合 ０􀆰 ０７６（ｎｓ） ０􀆰 ２５２ －０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０８４ ０􀆰 ０２５（ｎｓ） ０􀆰 ３８３ －０􀆰 ０４４ ０􀆰 １１５

外部学习→全渠道整合 ０􀆰 １６７ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０６５ ０􀆰 ２６８ ０􀆰 ０５７ ０􀆰 ２７０ －０􀆰 ０４５ ０􀆰 １６１

　 　 注： ｎｓ 代表不显著。

　 　 ４􀆰 财务资源对制度压力和组织学习影响实体零

售企业全渠道整合的调节作用检验。
本研究将运营时间、 企业规模、 零售业态类型作

为控制变量加入模型中， 对自变量和调节变量进行中

心化处理。 对财务资源的调节效应检验表明， 模仿压

力、 强制压力、 规范压力和财务资源的交互项显著正

向影响实体零售企业全渠道整合 （ β１ ＝ ０􀆰 ０９８， ｔ ＝
４􀆰 ３４３； β２ ＝ ０􀆰 １０２， ｔ＝ ４􀆰 ７１５； β３ ＝ ０􀆰 １０４， ｔ＝ ５􀆰 ００１）；
内部学习、 外部学习和财务资源的交互项显著正向影

响实体零售企业全渠道整合 （β４ ＝ ０􀆰 １２４， ｔ ＝ ５􀆰 ３０６；
β５ ＝ ０􀆰 １１０， ｔ ＝ ４􀆰 ９６８）。 为检验财务资源处于不同水

平时制度压力和组织学习对实体零售企业全渠道整合

的直接效应强弱， 利用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 重复抽样进行检验，
抽样次数为 ５ ０００ 次。 结果如表 ６ 所示， 企业的高财

务资源较之低财务资源更能提升制度压力和组织学习

对实体零售企业全渠道整合的促进作用。 综上所述，
Ｈ７ 和 Ｈ８ 均获得完全支持。

表 ６ 财务资源对制度压力和组织学习影响实体零售企业全渠道整合的直接路径比较

变量 具体路径
高财务资源 低财务资源

效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ 效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ

制度压力

模仿压力→全渠道整合 ０􀆰 ３３１ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２３４ ０􀆰 ４２９ ０􀆰 ０９３ ０􀆰 ０６０ －０􀆰 ０４１ ０􀆰 １９０

强制压力→全渠道整合 ０􀆰 ３１２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２１９ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 １８４ －０􀆰 ０３１ ０􀆰 １５９

规范压力→全渠道整合 ０􀆰 ２５０ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １６２ ０􀆰 ３３８ －０􀆰 ００２ ０􀆰 ９６８ －０􀆰 ０９７ ０􀆰 ０９３

７０１
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续前表

变量 具体路径
高财务资源 低财务资源

效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ 效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ

组织学习
内部学习→全渠道整合 ０􀆰 ５１１ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ３９４ ０􀆰 ６２８ ０􀆰 ２０９ ０􀆰 ００２ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ３１８

外部学习→全渠道整合 ０􀆰 ２３０ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０４３ ０􀆰 ４１６ －０􀆰 ０３７ ０􀆰 ６８１ －０􀆰 ２１５ ０􀆰 １４０

　 　 ５􀆰 关系资源对制度压力和组织学习影响实体零

售企业全渠道整合的调节作用检验。
本研究对关系资源的调节效应检验表明， 模仿压

力、 强制压力、 规范压力和关系资源的交互项显著正

向影响实体零售企业全渠道整合 （ β１ ＝ ０􀆰 ０８５， ｔ ＝
３􀆰 １９１； β２ ＝ ０􀆰 １１８， ｔ ＝ ４􀆰 ７１８； β３ ＝ ０􀆰 １０６， ｔ ＝ ４􀆰 ８６３）；
内部学习、 外部学习和关系资源的交互项显著正向影

响实体零售企业全渠道整合 （β４ ＝ ０􀆰 ０９１， ｔ ＝ ３􀆰 ３２８；

β５ ＝ ０􀆰 １１７， ｔ＝ ４􀆰 ５２８）。 为检验关系资源处于不同水

平时制度压力和组织学习对实体零售企业全渠道整合

的直接效应强弱， 利用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 重复抽样进行检验，
抽样次数为 ５ ０００ 次。 结果如表 ７ 所示， 高关系资源

较之低关系资源更能提升制度压力和组织学习对实体

零售企业全渠道整合的促进作用。 综上所述， Ｈ９ 和

Ｈ１０ 均获得完全支持。

表 ７ 关系资源对制度压力和组织学习影响实体零售企业全渠道整合的直接路径比较

变量 具体路径
高关系资源 低关系资源

效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ 效应值 ｐ 值 Ｂｏｏｔ ＬＬＣＩ Ｂｏｏｔ ＵＬＣＩ

制度压力

模仿压力→全渠道整合 ０􀆰 ２９７ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２０３ ０􀆰 ３９１ ０􀆰 １０８ ０􀆰 ０２７ ０􀆰 ０１２ ０􀆰 ２０３

强制压力→全渠道整合 ０􀆰 ２９９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２１０ ０􀆰 ３８４ ０􀆰 ０３３ ０􀆰 ４９１ －０􀆰 ０６１ ０􀆰 １２６

规范压力→全渠道整合 ０􀆰 ２３５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １５６ ０􀆰 ３１４ －０􀆰 ００２ ０􀆰 ９６０ －０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０８７

组织学习
内部学习→全渠道整合 ０􀆰 ３９３ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２７７ ０􀆰 ５０９ ０􀆰 １９０ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０８０ ０􀆰 ３００

外部学习→全渠道整合 ０􀆰 ２６６ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １６１ ０􀆰 ３７２ ０􀆰 ００４ ０􀆰 ９４８ －０􀆰 １１２ ０􀆰 １２０

　 　 ６􀆰 企业特征因素对实体零售企业全渠道整合的

影响检验。
为了解企业特征对实体零售企业全渠道整合的影

响差异， 本研究进一步运用方差分析法检验不同企业

特征的实体零售企业全渠道整合差异。 表 ８ 显示， 企

业规模、 全渠道整合时间跨度和零售业态类型对实体

零售企业全渠道整合的影响有显著差异。 其中， 员工

规模大、 全渠道整合时间跨度长、 零售业态类型为超

级市场、 专卖店、 便利店和仓储式商场的实体零售企

业全渠道整合程度更高。

表 ８ 方差分析结果

项目 样本量 全渠道整合程度 Ｆ 值

企业规模

≤１００ 人 ４８ ４􀆰 ４４４

１０１～５００ 人 １７４ ４􀆰 ５５８

５０１～１ ０００ 人 １６３ ５􀆰 ２４７

≥１ ００１ 人 ４８ ５􀆰 ８２３

８􀆰 ９２０∗∗

全渠道整合

时间跨度

１ 年以下 ３５ ４􀆰 ５８０

１ 年至 ３ 年 １８９ ４􀆰 ８８６

３ 年至 ５ 年 １０９ ５􀆰 ２０１

５ 年以上 １００ ５􀆰 ４０５

９􀆰 ２２４∗∗

零售业态类型

百货店 ５４ ４􀆰 ４３３

超级市场 ２４ ５􀆰 ３９０

大型综合市场 ３０ ５􀆰 １７５

便利店 ５５ ５􀆰 ２５３

６􀆰 ５０１∗

８０１
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续前表

项目 样本量 全渠道整合程度 Ｆ 值

零售业态类型

专卖店 ７１ ５􀆰 ６１５

专业店 ７７ ４􀆰 ９１２

购物中心 ４３ ４􀆰 ４０８

仓储式商场 ５０ ５􀆰 ２３１

其他 ２９ ４􀆰 ７４５

６􀆰 ５０１∗

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于 ＴＯＥ 理论， 通过构建一个实体零售企

业全渠道整合实现机制研究模型， 以对 ４３３ 份实体零

售企业管理者问卷调查数据为样本， 采用结构方程建

模和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 方法， 从制度压力、 组织学习、 企业

能力和企业资源四类影响因素检验了实体零售企业全

渠道整合实现机制， 得到以下主要研究结论。
第一， 制度压力和组织学习能够有效促进实体零

售企业提升全渠道整合水平。 研究表明， 制度压力中

的模仿压力、 强制压力和规范压力均对实体零售企业

全渠道整合有正向影响， 其中， 模仿压力相比强制压

力和规范压力更有助于促进实体零售企业全渠道整

合。 实体零售企业只有积极应对和化解来自合作伙

伴、 竞争对手、 顾客和分销渠道成员等利益相关者方

面的压力， 才能有效实现和提升全渠道整合水平。 并

且， 研究又发现， 组织学习中的内部学习和外部学习

对实体零售企业全渠道整合也有正向影响， 其中， 内

部学习相比外部学习更有助于促进实体零售企业全渠

道整合。 因此， 实体零售企业需要不断提升组织的内

部学习和外部学习能力， 从而为企业实现和提升全渠

道整合水平提供智力支持。 本研究运用制度理论和组

织学习理论， 从企业外部制度环境和内部组织学习两

个方面深入探索了实体零售企业全渠道整合实现机制

的研究结论， 从而拓展了制度理论和组织学习理论的

应用范畴， 对实体零售企业在新零售环境中通过适应

制度环境和加强组织学习来提升全渠道整合水平提供

了理论借鉴。
第二， 企业能力在制度压力和组织学习对实体零

售企业全渠道整合的影响关系中具有正向调节作用。
在实体零售企业的全渠道运营中， ＩＴ 能力和营销动

态能力是影响全渠道整合的两类重要企业能力因素，
两者在技术层面促进了实体零售企业全渠道整合。 研

究表明， ＩＴ 能力对模仿压力、 强制压力、 规范压力

以及内部学习、 外部学习影响实体零售企业全渠道整

合的关系有正向调节作用， 而营销动态能力对模仿压

力、 强制压力、 规范压力以及外部学习影响实体零售

企业全渠道整合的关系有正向调节作用。 因此， 实体

零售企业只有不断加强 ＩＴ 能力和营销动态能力的构

建， 才能有效提升制度压力和组织学习对实体零售企

业全渠道整合的促进作用。 本研究运用资源基础观和

动态能力理论， 从 ＩＴ 能力和营销动态能力两个方面

拓展了实体零售企业全渠道整合实现机制和边界条

件， 为实体零售企业能力的构建提供了依据。
第三， 企业资源在制度压力和组织学习对实体零

售企业全渠道整合的影响关系中具有正向调节作用。
在实体零售企业的全渠道运营中， 财务资源和关系资

源是影响实体零售企业全渠道整合的两类重要企业资

源因素， 两者在组织资源层面促进了实体零售企业全

渠道整合。 研究发现， 财务资源和关系资源均对模仿

压力、 强制压力、 规范压力以及内部学习、 外部学习

影响实体零售企业全渠道整合的关系有正向调节作用。
因此， 只有当实体零售企业的财务资源和关系资源能

真正满足全渠道整合实践需要时， 才能有效提升制度

压力和组织学习对实体零售企业全渠道整合水平的促

进作用。 本研究进一步运用资源基础观理论， 从财务

资源和关系资源两个方面拓展了实体零售企业全渠道

整合实现机制和边界条件， 为实体零售企业全渠道整

合中对企业资源的获取、 配置和利用提供了依据。
第四， 不同企业特征的实体零售企业全渠道整合

水平具有差异。 在全渠道运营中， 企业规模、 全渠道

整合时间跨度和零售业态类型是促进或制约实体零售

企业全渠道整合实现机制的三类重要企业特征因素。
研究发现， 不同企业规模、 全渠道整合时间跨度和零

售业态类型的实体零售企业全渠道整合水平具有显著

差异。 其中， 对于员工规模越大、 全渠道整合时间跨

度越长以及零售业态类型为超级市场、 便利店、 专卖

店、 仓储式商场的实体零售企业， 其全渠道整合水平

更高。 可见， 实体零售企业全渠道整合水平与企业规

９０１



·工商管理· 　 ２０２３ 年第 ７ 期

模、 全渠道整合时间跨度、 零售业态密切相关， 具有

较大规模和较长时间全渠道整合经验的实体零售企业

在实现全渠道整合的运行机制中更具竞争优势。 本研

究从企业特征角度进一步拓展了实体零售企业全渠道

整合实现机制， 为缩小不同企业特征的实体零售企业

全渠道整合水平的差距提供了参考。
（二） 管理启示

第一， 实体零售企业在全渠道整合实践中应积极

应对制度压力和加强组织学习。 一方面， 实体零售企

业着重将制度环境因素纳入全渠道整合战略计划和实

施动机中， 将制度压力视为促进实体零售企业全渠道

整合的重要外部动力， 积极、 主动地响应来自外部制

度环境中的模仿压力、 强制压力和规范压力。 因此，
实体零售企业应制定科学合理的规章制度， 促进企业

更好地设计和实施全渠道整合战略决策， 充分借鉴竞

争企业的先进全渠道整合经验和做法， 将竞争压力转

化为全渠道运营的创新动力。 并且， 积极为顾客营造

线上线下无缝购物体验， 满足顾客在线上线下的全渠

道购物需求。 另外， 实体零售企业应加强与全渠道系

统成员如供应商、 制造商、 分销商、 物流企业、 金融

机构、 媒介等上下游成员的合作， 满足全渠道系统成

员的整合期望和共同规范， 以利益相关者为导向来提

升全渠道整合质量。 另一方面， 实体零售企业应持续

加强组织的内部学习和外部学习， 从内而外了解、 掌

握全渠道整合的先进知识。 具体而言， 实体零售企业

可以通过建立致力于全渠道合作与互惠的组织文化来

促进不同部门或层级之间信息交流， 从而提升实体零

售企业组织内部成员的全渠道整合战略意识和行动能

力。 并且， 企业还应加强外部学习， 鼓励内部成员与

外部的渠道成员和消费者进行知识、 信息交流， 从外

部获取全渠道整合经验。
第二， 实体零售企业应积极构建有助于实现全渠

道整合运行机制的企业能力。 一方面， 企业能力中的

ＩＴ 能力是实现实体零售企业线上线下全渠道运营和

整合的基础， 实体零售企业在全渠道运营实践中要科

学设计和构建 ＩＴ 能力， 有效开发运行可靠的全渠道

运营信息系统和掌握、 运用先进的全渠道交易技术，
如电子数据交换系统、 电子支付系统、 呼叫中心等。
企业的 ＩＴ 技术人员应能根据实体零售企业全渠道整

合业务的需要有效开发相应软件， 能及时帮助和解决

全渠道整合过程中出现的技术问题， 从而更好地响应

顾客的全渠道购物需求。 并且， 实体零售企业应打造

基于大数据、 云计算和人工智能技术的线上线下全渠

道供需流程整合以及实现供需匹配， 促进线上线下渠

道的资源交换、 营销协调和业务匹配。 另一方面， 实

体零售企业应积极提升全渠道市场运作能力， 从而整

合全渠道营销资源以满足用户的全渠道购物体验。 因

此， 实体零售企业应能及时洞察和响应新零售市场的

变化趋势， 加强营销部门与其他职能部门以及渠道成

员的紧密协作， 围绕有效满足全渠道消费需求开展全

渠道营销工作。 并且， 实体零售企业要确保线上线下

营销资源的部署效率， 综合使用多种营销手段向线上

线下目标顾客群体推广并开展有效、 深入和统一的营

销沟通， 促进全渠道整合策略对制度环境和组织学习

的动态适应。
第三， 实体零售企业应积极增加和丰富有助于实

现全渠道整合运行机制的企业资源。 实体零售企业在

全渠道整合实践中既要注重财务资源的获取和保障，
又要重视关系资源的积累。 一方面， 实体零售企业在

全渠道整合运营中要加强财务资源的获取、 配置和利

用， 避免财务资源浪费。 企业的财务状况应能有效满

足全渠道整合战略的计划和实施， 为全渠道运营积极

开拓畅通的融资渠道并降低融资成本， 将资金重点满

足和用于全渠道整合系统的改进以及为顾客营造无缝

的购物体验场景， 实现全渠道购物场景的多元化和个

性化布局。 另一方面， 实体零售企业要与线上线下业

务伙伴建立密切的合作关系， 积极与供应链成员进行

信息共享， 加强全渠道供应链关系管理。 在内部员工

层面， 实体零售企业应积极招聘沟通能力强的员工，
强化对员工的技能培训， 提升员工在全渠道情境中与

顾客互动的水平。 在外部利益相关者层面， 实体零售

企业应大力建设数字平台来构筑和强化与顾客、 供应

商、 媒介等利益相关者的协作关系， 不断强化渠道成

员和顾客之间的信任关系， 从而促进全渠道整合水平

的提升。
第四， 实体零售企业应根据企业特征差异来进一

步优化全渠道整合实现机制。 一方面， 企业规模越

大、 全渠道整合时间跨度越长以及零售业态类型为超

级市场、 便利店、 专卖店、 仓储式商场的实体零售企

业， 在全渠道整合运营上只是具有相对优势， 仍然需

要继续提升其全渠道整合水平。 比如， 促进这些类型

的实体零售企业在线上线下服务价格和产品描述的一

致性， 确保线上线下相互支持促销宣传、 促销活动以

及售前、 售中和售后服务， 促进顾客在线上线下无缝

迁徙和自由购物。 另一方面， 规模较小的实体零售企

业更应积极进行零售数字化转型， 加强与线上平台企
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业的合作以及努力自建电商系统， 持续改善和优化线

上线下整合能力， 不断扩大线上线下综合销售量、 整

体市场规模和品牌知名度。 并且， 政府和行业协会应

积极指导实体零售企业加强零售业态的科学规划、 布

局和建设， 注重加强百货商店、 综合市场、 专业店、
购物中心等零售业态的线上线下整合以及全渠道运营

水平。 此外， 实体零售企业全渠道整合应坚持长期导

向和稳健发展的经营方针， 防范过度过快扩张的风

险， 专注于全渠道运营系统的持续优化和完善， 不断

提升全渠道整合水平。
（三） 研究局限与展望

关于实体零售企业全渠道整合实现机制的问题，
是一个仍然需要进一步研究的重要课题， 其中与本文

内容直接相关的以下三点值得未来进行深入探讨： 其

一， 本研究主要通过问卷调查方式获取基于样本企业

营销管理者主观评价的横断面数据， 存在一定的主观

倾向和静态性， 未来可采用搜集来自实体零售企业全

渠道整合的真实客观经营数据进行实证分析。 其二，
本研究只从总体维度层面分析了实体零售企业全渠道

整合的影响因素及实现机制， 由于全渠道整合可细分

为促销信息整合、 产品价格信息整合、 订单执行整

合、 顾客服务整合等次级维度， 未来可对实体零售企

业全渠道整合的维度结构进一步分类并探讨不同维度

的实现机制及其差异。 其三， 本文只从企业能力和企

业资源两个方面分析了实体零售企业全渠道整合实现

过程中的调节机制及边界条件， 未来可基于开放系统

理论， 更广泛地聚焦企业内外部重要因素， 进一步检

验行业竞争性、 顾客异质性、 企业协调渠道冲突和矛

盾的双元能力、 高管经验等因素在实体零售企业全渠

道整合实现过程中的调节作用。
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大股东控制权与所有权分离度对企业现金分红影响研究
———基于中国分红监管政策调节效应的实证检验
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［摘　 要］ 分红监管政策对于两权分离度与现金分红之间的关系具有调节效应。 笔者以 ２００４—
２０１８ 年中国沪深 Ａ 股市场中上市企业的相关数据， 从样本总体以及区分监管政策类型、 企业所有制
类型、 企业所处地区市场化程度等维度， 实证检验了两权分离度对企业现金分红的影响及其间分红监
管政策发挥的调节效应。 检验结果证实： 两权分离度对企业现金分红有负向影响， 但是半强制分红政
策削弱了这种负向影响； 区分所有制类型检验证实， 半强制分红政策对国有企业中两权分离度与现金
分红之间关系的调节效应更大； 区分企业所处地区市场化程度检验证实， 半强制分红政策对低市场化
程度地区之企业两权分离度与现金分红之间关系的调节效应更大； 实施差异化分红政策增强成长期企
业中两权分离度与现金分红之间的负向关系， 削弱成熟期企业中两权分离度与现金分红之间的负向关
系。 本文的研究结论拓展了宏观经济政策下的企业代理理论， 能够为改进监管政策以及提高公司治理
水平提供理论依据。

［关键词］ 两权分离度　 分红监管政策　 现金分红　 企业类型
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Ｓｈａｎｇｈａｉ ａｎｄ Ｓｈｅｎｚｈｅｎ Ａ⁃ｓｈａｒｅ ｍａｒｋｅｔｓ ｆｒｏｍ ２００４ ｔｏ ２０１８， ｔｈｅ ａｕｔｈｏｒ ｅｍｐｉｒｉｃａｌｌｙ ｔｅｓｔｓ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｔｈｅ
ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ｏｎ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ ａｎｄ ｔｈｅ ｍｏｄｅｒａｔｉｎｇ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｄｉｖｉｄｅｎｄ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｉｅｓ
ｂｙ ｄｉｓｔｉｎｇｕｉｓｈｉｎｇ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｔｙｐｅｓ ｏｆ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｉｅｓ， ｔｙｐｅｓ ｏｆ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ， ａｎｄ ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ
ｍａｒｋｅｔｉｚａｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ ｒｅｇｉｏｎ ｗｈｅｒｅ ｔｈｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｉｓ ｌｏｃａｔｅｄ􀆰 Ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ
ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ｈａｓ ａ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｎ ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ， ｂｕｔ ｔｈｅ ｓｅｍｉ ｍａｎｄａｔｏｒｙ ｄｉｖｉｄｅｎｄ
ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｉｅｓ ｈａｖｅ ｗｅａｋｅｎｅｄ ｔｈｉｓ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ􀆰 Ｄｉｓｔｉｎｇｕｉｓｈｉｎｇ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ｔｙｐｅｓ， ｔｈｅ ｓｅｍｉ ｍａｎｄａｔｏｒｙ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ
ｐｏｌｉｃｉｅｓ ｈａｖｅ ａ ｇｒｅａｔｅｒ ｍｏｄｅｒａｔｉｎｇ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ
ａｎｄ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ ｉｎ ｓｔａｔｅ⁃ｏｗｎｅｄ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ􀆰 Ｄｉｓｔｉｎｇｕｉｓｈｉｎｇ ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｍａｒｋｅｔｉｚａｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ ｒｅｇｉｏｎ ｗｈｅｒｅ
ｔｈｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｉｓ ｌｏｃａｔｅｄ， ｔｈｅ ｓｅｍｉ ｍａｎｄａｔｏｒｙ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｉｅｓ ｈａｖｅ ａ ｇｒｅａｔｅｒ ｍｏｄｅｒａｔｉｎｇ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ
ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ａｎｄ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ ｏｆ ｃｏｒｐｏｒａｔｅｓ ｉｎ ｒｅｇｉｏｎｓ ｗｉｔｈ
ｌｏｗｅｒ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｍａｒｋｅｔｉｚａｔｉｏｎ􀆰 Ｔｈｅ ｉｍｐｌｅｍｅｎｔａｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔｉａｔｅｄ ｄｉｖｉｄｅｎｄ ｐｏｌｉｃｉｅｓ ｓｔｒｅｎｇｔｈｅｎｓ ｔｈｅ
ｎｅｇａｔｉｖｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ａｎｄ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ ｉｎ ｇｒｏｗｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ，
ａｎｄ ｗｅａｋｅｎｓ ｔｈｅ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ ａｎｄ ｃａｓｈ ｄｉｖｉｄｅｎｄｓ ｉｎ
ｍａｔｕｒｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎｓ ｏｆ ｔｈｉｓ ａｒｔｉｃｌｅ ｅｘｐａｎｄ ｔｈｅ ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ａｇｅｎｃｙ ｔｈｅｏｒｙ ｕｎｄｅｒ
ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ ｐｏｌｉｃｉｅｓ， ａｎｄ ｃａｎ ｐｒｏｖｉｄｅ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｂａｓｉｓ ｆｏｒ ｉｍｐｒｏｖｉｎｇ ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｉｅｓ ａｎｄ
ｉｍｐｒｏｖｉｎｇ ｔｈｅ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ ｃｏｎｔｒｏｌ　 Ｄｉｖｉｄｅｎｄ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ ｐｏｌｉｃｙ　 Ｃａｓｈ ｄｉｖｉ⁃
ｄｅｎｄｓ　 Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｔｙｐｅ

３１１



·工商管理· 　 ２０２３ 年第 ７ 期

一、 引言

企业现金分红状况在一定程度上与其股权结构和

政府分红监管政策密切相关。 一个企业的股利政策受

到多种因素的影响。 其中， 股权结构是一个重要因

素。 股权结构不同， 企业中存在的代理问题就不同，
由此导致企业的股利政策也就不同。 在股权分散企业

中， 由于企业的经营权力主要掌握在管理层手中， 管

理层就会利用手中的权力侵占企业资产以谋取私利，
导致股东利益受到侵害。 在此情况下， 企业中存在的

主要代理问题是股东和管理者之间的代理问题

（Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［１］）。 这类代理问题通常被

称为第一类代理问题。 为缓解第一类代理问题， 企业

会发放更多的股利以减少管理层可支配的资金， 从而

抑制管理层谋取私利的行为， 进而降低代理成本

（Ｅａｓｔｅｒｂｒｏｏｋ， １９８４［２］； Ｊｅｎｓｅｎ， １９８６［３］ ）。 在股权集

中企业中， 企业权力主要掌握在大股东手中， 大股东

有动机和能力通过掏空等手段损害中小股东的利益，
此时企业中存在的主要代理问题是大股东和中小股东

之间的代理问题 （Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， １９９９［４］ ）。 这类代理

问题被称为第二类代理问题。 在存在第二类代理问题

的情况下， 发放股利是大股东对企业掏空的一个常用

渠道。 大股东通过股东会制定有利于自身利益的股利

政策， 从而导致对中小股东利益的侵占 （Ｆａｃｃｉｏ 等，
２００１［５］）。 大股东通常采用构建多层级控制结构和多

条控制链等形式对企业进行控制， 这就形成了两权分

离。 两权分离度越大， 大股东通过股利政策等对企业

进行 掏 空 的 动 机 和 能 力 也 就 越 大 （ Ｊｏｈｎｓｏｎ 等，
２０００［６］； Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等， ２００２［７］ ）。 按照公司治理理

论， 一个企业的分红决策属于企业的内部事务。 企业

是否发放股利、 发放多少股利等决策由股东大会决定

后即可执行。 中小股东可以通过股东大会等机构表达

对于股利分配的诉求。 但是， 在一些情况下， 仅靠企

业内部力量无法做到企业的股利政策对企业所有股东

的公平。 为此， 需要政府部门制定分红监管政策， 以

此作为保护中小股东利益的保障措施 （ Ｓｈｌｅｉｆｅｒ 和

Ｖｉｓｈｎｙ， １９９７［８］； Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， １９９８［９］）。 一些国家规

定了上市企业发放股利的条件、 频率和水平。 这种依

靠政府的监管政策规范上市企业分红的现象通常在一

些市场经济不发达、 对中小投资者利益保护制度不完

善的国家中发生。 如巴西、 智利、 委内瑞拉、 乌拉圭

等国家都制定了一些分红监管政策 （ Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等，

２０００［１０］； Ａｄａｏｇｌｕ， ２００８［１１］； Ｍａｒｔｉｎｓ 和 Ｎｏｖａｅｓ， ２０１２［１２］）。
可见， 由两权分离导致的大股东的掏空以及政府制定

的分红监管政策都能对企业分红产生影响。 那么， 实

施分红监管政策对于由两权分离导致的大股东通过分

红进行的掏空能够产生什么影响？ 在分红监管政策

下， 企业的分红会发生变化。 相应地， 就会对大股东

通过分红而进行的掏空产生影响。 也就是说， 分红监

管政策对于大股东通过分红而进行的掏空具有调节效

应。 已有相关文献中， 要么着重考察分红监管政策对

企业分红的影响， 要么着重考察两权分离度对企业分

红的影响， 缺少探讨分红监管政策在两权分离度与企

业分红关系中调节效应的研究成果。
关于中国分红监管政策在两权分离度与企业分红

关系中是否具有调节效应的问题， 是亟待学术界深入

探讨的一个重要课题。 中国资本市场的发展时间较

短， 产权保护制度也不完善， 这使得中国多数上市企

业中存在着对企业起着实际控制作用的大股东 （实
际控制人）。 大股东通过多个层级、 多个链条对企业

进行控制， 形成了两权分离。 存在两权分离， 大股东

就有通过分红对企业进行掏空的动机。 中国上市企业

中也存在着一些不正常的分红现象。 有些企业在有盈

利、 有条件的情况下也不进行分红； 也有些企业在经

营亏损、 不具备分红条件的情况下却进行了过多的分

红。 这都使得分红成为中国上市企业大股东掏空企业

的一种常见渠道。 为了规范上市企业的分红， 中国证

监会 ２００８ 年出台的 《关于修改上市公司现金分红若

干规定的决定》 中规定， 上市企业发行新股最低应

满足最近三年内把年均可分配利润的 ３０％用于发放

现金股利的要求。 由于这一分红政策主要是把分红情

况与企业再融资资格挂钩， 因此这一政策被一些学者

称为 “半强制分红政策” （李常青等， ２０１０［１３］ ）。 半

强制分红政策具有一定的缺陷。 一方面， 企业之所以

计划再融资， 主要在于缺乏资金。 在这种情况下， 再

要求企业必须发放股利， 就会使该类企业的资金更加

缺乏。 这就产生了所谓的 “监管悖论”。 另一方面，
半强制分红政策并没有对无融资需求企业的分红做出

强制性分红规定。 正是由于半强制分红政策存在问

题， ２０１３ 年证监会出台了 《上市公司监管指引第 ３
号———上市公司现金分红》。 这一政策改变了将企业

再融资与现金分红相挂钩的办法， 要求企业根据发展

阶段以及投资计划进行分红， 并规定了在每种情形下

企业现金分红的最低比例。 这一政策被一些学者称为
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“差异化分红政策” （王国俊等， ２０１７［１４］ ）。 中国资

本市场中存在的上述现象使得考察以下问题很有必

要。 其一， 两权分离度是否对企业分红产生了影响？
两权分离度导致了企业分红的增加还是减少？ 其二，
分红监管政策对于大股东通过分红进行的掏空起到了

什么作用？ 是抑制还是纵容了大股东的掏空？ 本文将

针对这些问题进行研究， 研究两权分离度对企业现金

分红的影响以及分红监管政策对于这一影响的调节

效应。

二、 研究综述与研究假设

（一） 半强制分红政策对两权分离度和现金分红

之间关系的总体调节效应

考察半强制分红政策对于两权分离度与企业现金

分红之间关系的调节效应， 需要从两个方面进行分

析。 一是两权分离度对现金分红的影响， 二是分红监

管政策对现金分红的影响。
对于企业中存在的第二类代理问题， 研究者通常

用两权分离度来度量 （Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， １９９９［４］ ）。 所谓

两权分离度， 就是企业大股东拥有的对企业的控制权

和所有权的分离程度。 两权分离度越大， 说明第二类

代理问题越严重， 大股东也就越倾向于对企业进行掏

空 （Ｊｏｈｎｓｏｎ 等， ２０００［６］ ）。 关于两权分离度对企业

现金分红的影响， 有学者认为， 由于两权分离导致大

股东拥有的控制权高于所有权， 所以大股东会通过形

成股东会决议来减少现金分红， 从而把资金留存在企

业中以便于进行掏空 （邓建平和曾勇， ２００５［１５］； 王

化成等， ２００７［１６］）。 也有学者认为， 由于现金分红能

够直接侵占中小股东的利益， 而且使大股东面临的风

险较小， 所以存在两权分离时大股东会增加现金分红

（Ｆａｃｃｉｏ 等， ２００１［５］ ）。 导致研究结论出现差异的原

因主要在于研究的角度以及研究的样本不同。 我们从

私有收益和共享收益的角度分析两权分离度对企业现

金分红的影响。 私有收益指的是大股东通过对企业拥

有的控制权而获得的收益。 共享收益指的是大股东通

过对企业拥有的所有权而获得的收益。 如果控制权等

于所有权， 也就是不存在两权分离， 那么私有收益和

共享收益相等。 当控制权大于所有权时， 大股东的私

有收益大于共享收益。 此时大股东会通过掏空等手段

获得大于共享收益的私有收益。 两权分离度越大， 控

制权超过所有权的程度就越大， 大股东采取掏空等手

段获得私有收益的动机也就越大 （ Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等，

２００２［７］； Ｌｅｍｍｏｎ 和 Ｌｉｎｓ， ２００３［１７］ ）。 就分红来说，
由于股利是按照股东的持股比例发放， 所以属于共享

收益。 因此， 当存在两权分离时， 企业倾向于选择少

发放股利， 而将资金留在企业内部以便于大股东通过

掏空而获取更多的私有收益。 两权分离度越大， 大股

东通过分红进行的掏空越严重。 因此， 可以认为， 两

权分离度对企业现金分红有负向影响。
政府部门出台的规定最低分红比例等监管政策能

对企业的分红产生影响。 Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等 （２０００） ［１０］ 发

现， 强制性分红政策能够提升一国上市企业的整体分

红水平。 Ｍａｒｔｉｎｓ 和 Ｎｏｖａｅｓ （２０１２） ［１２］ 发现， 巴西出

台的强制性分红政策导致巴西上市企业的整体分红水

平高于美国的上市企业。 但是也有学者发现， 分红监

管 政 策 不 一 定 能 有 预 期 效 果。 例 如， Ａｄａｏｇｌｕ
（２００８） ［１１］发现， 土耳其出台的强制性分红政策并没

有显著提高其上市企业的分红水平。 为了规范中国上

市企业的分红行为， 中国证监会出台了一系列监管政

策。 一些学者考察了中国分红监管政策的实施效果。
有学者发现， 分红监管政策提高了上市企业的整体分

红水平 （魏志华等， ２０１７［１８］）。 也有学者发现， 分红

监管政策存在着 “监管悖论” 以及负向激励效应，
因此政策存在一定局限性和不合理性 （李常青等，
２０１０［１３］； 魏志华等， ２０１４［１９］； 陈云玲， ２０１４［２０］； 高

文亮等， ２０１８［２１］）。 也有学者发现， 分红监管政策对

于上市企业分红意愿和分红水平的影响方向并不一

致。 如刘星等 （２０１６） ［２２］、 李敬和姜德波 （２０１７） ［２３］

的研究中都发现， 半强制分红政策提高了上市企业的

分红意愿， 但是并没有提高上市企业的分红水平。 我

们认为， 证监会 ２００８ 年出台的监管政策， 将现金分

红与企业是否能获得融资资格相挂钩， 从而对企业现

金分红形成了一定的强制性约束， 能够对企业现金分

红产生影响。 原因在于， 一方面， 中国证监会在资本

市场发展中起到较大的指导性作用， 因此证监会出台

的政策能促使资本市场形成重视分红的氛围。 另一方

面， 上市企业为了满足监管要求， 也会调整股利政策

（王志强和张玮婷， ２０１２［２４］ ）， 而且上市企业为了吸

引投资者购买自己的股票， 也会调整股利政策来迎合

投资者 （Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒｇｌｅｒ， ２００４［２５］）。 因此， 半强制

分红政策对于引导和规范上市企业分红具有积极意

义， 能够提高上市企业的分红水平。
结合上述两方面的分析， 可以认为， 由于半强制

分红政策具有一定的强制性， 这使得存在大股东两权
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分离的企业在进行分红决策时， 不能只考虑大股东的

私有收益， 将更多的现金留存于企业内而不是进行分

红。 对于有融资需求的企业， 企业的股利政策必须要

按照监管要求， 根据盈利状况进行一定比例的现金分

红。 而对于没有融资需求的企业， 监管政策也有一定

的督促和示范作用。 因此， 分红监管政策能够促进存

在两权分离企业的现金分红。
基于上述分析， 本文提出研究假设 １：
Ｈ１􀆰 １： 两权分离度对现金分红具有负向影响。

两权分离度越大， 企业的现金分红越少。
Ｈ１􀆰 ２： 半强制分红政策对两权分离度与现金分

红之间的关系具有调节效应。 实施半强制分红政策削

弱两权分离度对现金分红的负向影响。
（二） 半强制分红政策对不同所有制类型企业中

两权分离度与现金分红之间关系的调节效应

企业的所有制类型也影响企业的现金分红。 有学

者认为， 和民营企业相比， 国有企业中的代理问题更

复杂， 而且国有企业股东更关注保值增值， 所以国有

企业比民营企业发放更少的股利 （王化成等， ２００７［１６］；
Ａｎｄｅｒｓｏｎ 等， ２０１２［２６］； Ｚｈａｎｇ 和 Ｊｉａ， ２０１４［２７］； 吴春

贤和杨兴全， ２０１８［２８］）。 也有学者发现， 由于国有企

业股东获得现金分红的税收成本更低等方面的原因，
导致国有企业比民营企业发放更多的股利 （Ｇｕｇｌｅｒ 和
Ｙｕｒｔｏｇｌｕ， ２００３［２９］； 孙刚等， ２０１２［３０］； Ｈｅ 等， ２０１３［３１］）。
在已有研究成果的基础上， 我们分析半强制分红政策

对于不同所有制类型企业中两权分离度与现金分红之

间关系的调节效应。
国有和民营企业大股东进行掏空的意愿和能力不

同， 进而进行分红的意愿也不同。 对于国有企业， 一

方面， 由于国有企业大股东更为严格地受到法规的规

制， 而且大股东实施掏空的政治成本和声誉风险较

大， 所以国有企业大股东更难以对企业进行掏空

（罗党论和唐清泉， ２００８［３２］ ）。 另一方面， 由于国有

企业承担了更多的社会责任和政策性负担， 企业更多

追求的是社会福利最大化 （Ｂａｉ 等， ２００６［３３］； Ｔｉａｎ 和

Ｅｓｔｒｉｎ， ２００８［３４］）， 所以国有企业大股东对企业进行

掏空的动机不强。 另外， 国有企业多处于垄断性行

业， 企业经营规模大， 盈利能力强， 而且能够得到更

多的信贷等方面的支持， 这使得国有企业大股东对企

业进行掏空的必要性下降。 除此之外， 也有学者认

为， 国有企业大股东选择实行两权分离的目的是为了

进一步简政放权， 而不是为了进行更大程度的掏空

（田利辉等， ２０１６［３５］ ）。 有学者也指出， 国有企业中

两权分离的形成， 减少了国有企业大股东对企业的干

预和掏空程度 （孙铮和于旭辉， ２００７［３６］； Ｆａｎ 等，
２０１３［３７］）。 这两个方面的因素结合， 使得两权分离度

大的国有企业没有必要通过减少分红以进行掏空。 对

民营企业来说， 一方面， 两权分离度越大， 大股东通

过控制权获得的私有收益也越多， 这使得大股东进行

掏空的意愿较大。 另一方面， 相较于国有企业， 对民

营企业进行监管以及对其公司治理进行规范的法规相

对较少。 民营企业的大股东在决策时也不会受到各方

面的掣肘。 这都使得民营企业大股东更易于对企业进

行掏空。 这两方面的因素决定了和国有企业相比， 两

权分离度大的民营企业会进行更少的分红。
半强制分红政策的实施， 对国有企业来说， 由于

大股东通过发放股利进行掏空的动机较小， 而且大股

东更倾向于配合监管政策， 所以监管政策会削弱两权

分离度对现金分红的负向影响。 而对于民营企业来

说， 由于企业通过发放股利进行掏空的动机更强， 企

业也更不易受到监管政策的约束， 所以监管政策并不

会削弱两权分离度对现金分红的负向影响。
基于上述分析， 本文提出研究假设 ２：
Ｈ２： 半强制分红政策对不同所有制类型企业中

两权分离度与现金分红之间关系的调节效应不同。 半

强制分红政策更能够削弱国有企业中两权分离度对现

金分红的负向影响。
（三） 半强制分红政策对不同市场化程度地区之

企业中两权分离度与现金分红之间关系的调节效应

企业所在地区的宏观环境也影响企业现金分红。
Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等 （２０００） ［１０］、 Ｔｒｕｏｎｇ 和 Ｈｅａｎｅｙ （２００７） ［３８］

发现， 普通法系国家比大陆法系国家的企业发放了更

多的股利。 原因在于普通法系国家对中小股东的权益

保护得更好。 Ｆａｃｃｉｏ 等 （２００２）［３９］、 赵中伟 （２０１２）［４０］

等的研究也发现， 外部治理环境越好、 资本市场越发

达的地区， 企业发放的股利也越多。
一个地区的市场化程度是对该地区的营商环境、

监管水平等的综合衡量， 因而会影响企业的现金分

红。 市场化程度高的地区， 治理环境更好， 企业受到

的外部监管也更严格， 中小股东利益受到的法律保护

程度也更强， 因此大股东通过关联交易、 大股东占款

等形式对企业进行掏空的难度将加大。 在这种情况

下， 通过现金分红获取共享收益就成为大股东更好的

选择。 同时， 在市场化程度较高的地区， 企业在缺乏
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资金时， 通过市场化形式从公开渠道获得资金的难度

相对较小， 因此企业无需过多地依赖于内部资金进行

融资。 企业无需储备更多的资金， 就可以将资金用于

分红 （雷光勇和刘慧龙， ２００７［４１］）。 与之相对应， 在

市场化程度较低的地区， 由于大股东进行掏空更加容

易以及掏空的成本和代价更低， 所以两权分离度越大

的企业， 企业越倾向于进行更少的分红。
不同市场化程度地区的企业， 分红行为不同， 半

强制分红政策对企业分红决策的约束效果也就不同。
市场化程度较高地区的企业， 由于企业分红更加合

理， 而且本来已经接近或者达到监管要求， 所以监管

政策对企业分红产生的影响较小； 而市场化程度较低

地区的企业， 由于更倾向于进行较少的分红， 所以企

业分红情况离监管政策要求的水平较远。 在监管政策

的约束下， 企业不得不按照监管政策要求增加分红。
因此， 监管政策能够削弱两权分离度对现金分红的负

向影响。
基于上述分析， 本文提出研究假设 ３：
Ｈ３： 半强制分红政策对不同市场化程度地区之

企业中两权分离度与现金分红之间关系的调节效应不

同。 半强制分红政策更能够削弱市场化程度较低地区

之企业中两权分离度对现金分红的负向影响。
（四） 差异化分红政策对两权分离度与现金分红

之间关系的调节效应

股利分配的生命周期理论认为， 在企业不同的生

命周期， 企业的现金分红具有不同的特点 （ＤｅＡｎｇｅｌｏ
等， ２００６［４２］）。 处于成长期的企业， 经营规模小， 盈

利能力以及获取现金的能力都较弱， 再加上企业需要

进行更多投资以扩大生产， 所以这类企业更倾向于把

资金留存于企业之中而不是用于分红。 而处于成熟期

的企业， 经营规模较大， 盈利能力以及获取现金的能

力也较强， 再加上企业也缺少动力再进行大规模的投

资， 所以这类企业更倾向于把资金用于分红而不是留

存于企业之中。 Ｆａｍａ 和 Ｆｒｅｎｃｈ （２００１） ［４３］、 Ｇｒｕｌｌｏｎ
等 （２００２） ［４４］、 宋福铁和屈文洲 （２０１０） ［４５］以及陈艳

等 （２０１７） ［４６］的研究都发现， 处于成长期的企业分红

更少， 而处于成熟期的企业分红更多。
证监会 ２００８ 年半强制分红政策并没有对企业进

行成长阶段的划分， 而是 “一刀切”， 对不同成长阶

段的企业采取同样的监管政策。 这容易对企业的经营

产生负面影响， 从而违背了政策出台的初衷。 为此，
证监会 ２０１３ 年出台了差异化分红政策， 允许企业根

据自身发展阶段以及投资需求进行分红。 一些学者考

察了差异化分红政策的实施效果。 王国俊等 （２０１７）［１４］

认为， 差异化分红政策使得成长性企业和有投资计划

的企业减少了分红， 但是政策的具体效果因企业的公

司治理等方面具有不同状况而存在差异。 由于差异化

分红政策更具有针对性， 因此将提高上市企业的分红

意愿和分红水平。
相应地， 差异化分红政策的实施对两权分离度与

现金分红之间的关系也具有调节效应。 具体来说， 差

异化分红政策出台后， 两权分离度大的成长期企业会

根据监管要求进一步减少分红， 而两权分离度大的成

熟期企业会按照监管要求增加分红。
基于上述分析， 本文提出研究假设 ４：
Ｈ４： 差异化分红政策对处于不同发展阶段之企

业中两权分离度与现金分红之间关系的调节效应不

同。 差异化分红政策增强了成长期企业中两权分离度

对现金分红的负向影响， 削弱了成熟期企业中两权分

离度对现金分红的负向影响。

三、 研究设计与样本数据

（一） 核心变量的度量

１􀆰 企业现金股利。
本文从两个方面衡量企业的现金分红情况。 一是

企业现金分红意愿， 也就是企业是否发放了现金股

利； 一是企业现金分红水平， 也就是企业发放了多少

现金股利。 对于现金分红意愿， 我们以虚拟变量来表

示。 如果企业在当年发放了现金股利， 则该虚拟变量

取 １， 否则取 ０。 对于现金分红水平， 我们以当年的

分红总额和净利润的比值来表示。
２􀆰 两权分离度。
本文用大股东对企业的控制权和所有权的比值来

度量两权分离度。 这一比值越大， 说明两权分离度越

大。 对于控制权和所有权， 我们按照 Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等

（１９９９） ［４］、 Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等 （ ２０００） ［４７］ 以及 Ｆａｃｃｉｏ 等

（２００１） ［５］中的方法来计算。 我们以长虹美菱 （股票

代码： ０００５２１） 为例计算控制权和所有权。 根据公

开披露的信息， 长虹美菱 ２０１８ 年的产权及控制关系

见图 １。
从图 １ 中可以看出， 绵阳市国资委通过两条控制

链对上市企业长虹美菱进行控制。 根据两权分离度计

算方法， 控制权为： ２３􀆰 ２２％ ＋ ３􀆰 １５％ ＝ ２６􀆰 ３７％； 所

有权为： １００％ × ２３􀆰 ２２％ × １００％ × ３􀆰 １５％ ＋ １００％ ×
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２３􀆰 ２２％×２３􀆰 ５８％ ＝ ６􀆰 ２１％； 两权分离度为： ２６􀆰 ３７％ ／
６􀆰 ２１％ ＝ ４􀆰 ２４６。
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图 １　 长虹美菱 ２０１８ 年产权及控制关系图

３􀆰 分红监管政策。
由于 ２００８ 年监管政策首次明确了企业现金分红

比例， ２０１３ 年监管政策首次提出企业可根据自身的

发展阶段进行分红， 所以本文以 ２００８ 年监管政策为

标志研究半强制分红政策的调节效应， 以 ２０１３ 年监

管政策为标志研究差异化分红政策的调节效应。
４􀆰 企业发展阶段。
已有的研究文献中有三种划分企业发展阶段的方

法。 一种是通过对营业收入增长率、 资本支出等财务

指标进行量化分析来划分 （Ａｎｔｈｏｎｙ 和 Ｒａｍｅｓｈ， １９９２［４８］；
Ｂｌａｃｋ， １９９８［４９］）； 一种是根据留存收益占资产或者

投入资本的比值来划分 （ ＤｅＡｎｇｅｌｏ 等， ２００６［４２］；
Ｄｅｎｉｓ 和 Ｏｓｏｂｏｖ， ２００８［５０］ ）； 一种是根据企业现金流

情况进行划分 （ Ｄｉｃｋｉｎｓｏｎ， ２０１１［５１］； 董竹和张欣，
２０１９［５２］）。

基于 Ｄｉｃｋｉｎｓｏｎ （２０１１） ［５１］ 等提出的现金流组合

分类法， 结合证监会差异化分红政策的规定， 本文根

据企业的经营活动现金净流量、 筹资活动现金净流量

和投资活动现金净流量的符号， 将企业的发展阶段划

分为成长期和成熟期两个阶段。 这两个阶段的划分标

准见表 １。

表 １ 企业不同发展阶段的现金流特征组合

成长期 成熟期

经营活动现金流净额符号 － ＋ ＋ － ＋ ＋ － －

投资活动现金流净额符号 － － － － ＋ ＋ ＋ ＋

筹资活动现金流净额符号 ＋ ＋ － － ＋ － ＋ －

（二） 检验模型

在被解释变量中， 由于现金分红意愿是虚拟变量，
所以本文采用 Ｌｏｇｉｔ 模型， 也就是考察企业在多大程度

上愿意进行分红， 或者是进行分红的概率。 相应地， 当

被解释变量是现金分红水平时， 本文采用 Ｔｏｂｉｔ 模型。
除了上述核心变量外， 借鉴已有的研究成果

（陈云玲， ２０１４［２０］； 陈艳等， ２０１７［４６］； 陈晓珊和刘

洪铎， ２０２０［５３］； 郑晓亚等， ２０２１［５４］ ）， 本文将企业

规模、 负债水平、 盈利能力、 成长性、 经营活动现金

净流量等变量作为控制变量。
根据上述分析， 本文设置模型 （ １） 和模型

（２）， 分别检验两权分离度以及分红监管政策对企业

现金分红意愿和分红水平的影响。

　 　 Ｌｏｇｉｔ（Ｄ＿ｄｉｖｉｔ）＝ α０＋α１Ｓｅｐｉｔ＋α２Ｐｏｌｙｅａｒ＋α３Ｏｃｆｉｔ
＋α４Ｓｉｚｅｉｔ＋α５Ｌｅｖｉｔ＋α６Ｒｏａｉｔ

＋α７Ｇｒｏｗｔｈｉｔ＋φｉ＋σｉｔ （１）
Ｔｏｂｉｔ（Ｐ＿ｄｉｖｉｔ）＝ α０＋α１Ｓｅｐｉｔ＋α２Ｐｏｌｙｅａｒ＋α３Ｏｃｆｉｔ

＋α４Ｓｉｚｅｉｔ＋α５Ｌｅｖｉｔ＋α６Ｒｏａｉｔ

＋α７Ｇｒｏｗｔｈｉｔ＋φｉ＋σｉｔ （２）

为了检验分红监管政策对两权分离度与现金分红

意愿和分红水平之间关系的调节效应， 本文设置模型

（３） 和模型 （４）。

Ｌｏｇｉｔ（Ｄ＿ｄｉｖｉｔ）＝ α０＋α１Ｓｅｐｉｔ＋α２Ｐｏｌｙｅａｒ＋α３Ｓｅｐｉｔ

×Ｐｏｌｙｅａｒ＋α４Ｏｃｆｉｔ＋α５Ｓｉｚｅｉｔ＋α６Ｌｅｖｉｔ
＋α７Ｒｏａｉｔ＋α８Ｇｒｏｗｔｈｉｔ＋φｉ＋σｉｔ （３）

Ｔｏｂｉｔ（Ｐ＿ｄｉｖｉｔ）＝ α０＋α１Ｓｅｐｉｔ＋α２Ｐｏｌｙｅａｒ＋α３Ｓｅｐｉｔ

×Ｐｏｌｙｅａｒ＋α４Ｏｃｆｉｔ＋α５Ｓｉｚｅｉｔ＋α６Ｌｅｖｉｔ
＋α７Ｒｏａｉｔ＋α８Ｇｒｏｗｔｈｉｔ＋φｉ＋σｉｔ （４）

式中， Ｄ＿ｄｉｖｉｔ表示企业现金分红意愿， 也就是企

业是否发放了现金股利。 如果企业 ｉ 在 ｔ 年发放了现

金股利， 则取 １， 否则取 ０。 Ｐ＿ｄｉｖｉｔ表示企业现金分

红水平， 我们以企业的年度分红总额与净利润的比值

表示。 Ｐｏｌｙｅａｒ表示政策虚拟变量， 如果是 ２００８ 年半强

制分红政策， 则为 Ｐｏｌ２００８； 如果是 ２０１３ 年差异化分

红政策， 则为 Ｐｏｌ２０１３。 Ｓｅｐｉｔ表示两权分离度。 Ｏｃｆｉｔ表
示企业经营活动产生的现金流量净额与总资产的比

值。 Ｓｉｚｅｉｔ表示企业规模， 我们用总资产的对数值表示。
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Ｌｅｖｉｔ表示资产负债率， 用负债与总资产的比值表示。
Ｒｏａｉｔ表示总资产收益率， 用净利润和资产总额的比值

表示。 Ｇｒｏｗｔｈｉｔ表示企业成长性， 用营业收入的增长

率表示。 φｉ 表示企业不随时间变化的变量。 σｉｔ表示

随机扰动项。
（三） 主要变量及定义

文中使用的主要变量及定义见表 ２。

表 ２ 文中主要变量及定义

变量类型 变量名称 变量符号 变量定义

被解释变量
现金分红意愿 Ｄ＿ｄｉｖ 当企业发放现金股利时取 １； 否则取 ０

现金分红水平 Ｐ＿ｄｉｖ 分红总额与净利润的比值

解释变量

两权分离度 Ｓｅｐ 控制权和所有权的比值

２００８ 年监管政策 Ｐｏｌ２００８ 年份位于 ２００８—２０１２ 年取 １， ２００８ 年之前取 ０

２０１３ 年监管政策 Ｐｏｌ２０１３ 年份位于 ２０１３ 年及以后期间取 １， 否则取 ０

控制变量

企业现金流水平 Ｏｃｆ 经营活动产生的现金流量净额与总资产的比值

企业规模 Ｓｉｚｅ 总资产的对数值

资产负债率 Ｌｅｖ 负债与总资产的比值

总资产收益率 Ｒｏａ 净利润与总资产的比值

企业成长性 Ｇｒｏｗｔｈ 营业收入增长率

（四） 数据来源和统计分析

１􀆰 数据来源。
本文使用的样本企业为中国 Ａ 股上市企业。 由

于证监会从 ２００４ 年开始要求上市企业在年报中披露

企业大股东以及股权结构， 所以本文使用 ２００４ 年及

其以后的数据。 本文的样本区间为 ２００４—２０１８ 年。
参照杨记军等 （２０１０） ［５５］、 王甄和胡军 （２０１６） ［５６］、
吴国鼎 （２０２２） ［５７］ 的做法， 我们对样本做了一些处

理， 包括剔除金融类企业、 在样本期间发生了股权变

动的企业以及上市时间不足一年的企业等。 文中使用

的数据主要从 ＣＳＭＡＲ 和 ＷＩＮＤ 数据库中获得。 对于

两权分离度变量中的异常数据， 我们根据企业年报进

行了检查和修正。
２􀆰 统计分析。
股利变量是本文考察的主要变量。 在表 ３ 中我们

统计了样本期间每一年度中分红企业占样本企业总数

的比例 （分红企业占比） 以及当年的企业分红总额

占企业净利润总额的比例 （股利发放比率）。

表 ３ 样本企业在样本期间的分红状况

年度 样本全体 国有企业 民营企业

分红企业占比 股利发放比率 分红企业占比 股利发放比率 分红企业占比 股利发放比率

２００４ 年 ０􀆰 ６０９ ０􀆰 ３４９ ０􀆰 ６２１ ０􀆰 ３６５ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ３０４

２００５ 年 ０􀆰 ５１１ ０􀆰 ２７９ ０􀆰 ５１７ ０􀆰 ２９３ ０􀆰 ４９５ ０􀆰 ２４１

２００６ 年 ０􀆰 ５４４ ０􀆰 ２７２ ０􀆰 ５４７ ０􀆰 ２９０ ０􀆰 ５３７ ０􀆰 ２３６

２００７ 年 ０􀆰 ５３９ ０􀆰 ２０５ ０􀆰 ５４８ ０􀆰 ２２１ ０􀆰 ５２４ ０􀆰 １７８

２００８ 年 ０􀆰 ５５８ ０􀆰 ３３４ ０􀆰 ５５５ ０􀆰 ４０３ ０􀆰 ５６２ ０􀆰 ２３０

２００９ 年 ０􀆰 ６０６ ０􀆰 ２６２ ０􀆰 ５７８ ０􀆰 ２３７ ０􀆰 ６４０ ０􀆰 ２９２

２０１０ 年 ０􀆰 ６７５ ０􀆰 ２６５ ０􀆰 ６２０ ０􀆰 ２３４ ０􀆰 ７２０ ０􀆰 ２９１

２０１１ 年 ０􀆰 ７２２ ０􀆰 ２７９ ０􀆰 ６３８ ０􀆰 ２２０ ０􀆰 ７７８ ０􀆰 ３１９

２０１２ 年 ０􀆰 ７６９ ０􀆰 ３４６ ０􀆰 ６９８ ０􀆰 ２７２ ０􀆰 ８１３ ０􀆰 ３９１

２０１３ 年 ０􀆰 ７８７ ０􀆰 ３１５ ０􀆰 ７３８ ０􀆰 ２９５ ０􀆰 ８１６ ０􀆰 ３２６

２０１４ 年 ０􀆰 ７６２ ０􀆰 ３０５ ０􀆰 ６９８ ０􀆰 ２７４ ０􀆰 ７９７ ０􀆰 ３２３

２０１５ 年 ０􀆰 ７３８ ０􀆰 ３０５ ０􀆰 ６５５ ０􀆰 ２９５ ０􀆰 ７７８ ０􀆰 ３１０
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续前表

年度 样本全体 国有企业 民营企业

分红企业占比 股利发放比率 分红企业占比 股利发放比率 分红企业占比 股利发放比率

２０１６ 年 ０􀆰 ７７６ ０􀆰 ２９６ ０􀆰 ７１２ ０􀆰 ２７９ ０􀆰 ８０６ ０􀆰 ３０５

２０１７ 年 ０􀆰 ７７７ ０􀆰 ３０４ ０􀆰 ７５６ ０􀆰 ３０３ ０􀆰 ７８７ ０􀆰 ３０４

２０１８ 年 ０􀆰 ７０２ ０􀆰 ３３１ ０􀆰 ７５３ ０􀆰 ２９１ ０􀆰 ６７７ ０􀆰 ３５０

总体平均 ０􀆰 ７０３ ０􀆰 ３００ ０􀆰 ６４８ ０􀆰 ２８３ ０􀆰 ７４４ ０􀆰 ３１３

　 　 从表 ３ 中可以看出， 在样本期间， 分红企业占比

呈一种上升的趋势。 其中 ２０１３ 年的比例最高， 达到

０􀆰 ７８７。 这说明， 包括 ２００８ 年政策和 ２０１３ 年政策在

内的监管政策对促进更多的上市企业进行分红起到了

一定的作用。 分红监管政策出台后， 一方面， 一些有

融资需求的企业开始分红； 另一方面， 一些即使有能

力分红也不进行分红的企业开始分红。 因此， 从整体

上来说， 分红监管政策促进了上市企业分红意愿的

提高。
从表 ３ 中也可以看出， 在样本期间， 股利发放率

都在 ３０％上下浮动。 为什么分红监管政策没有显著提

高企业的现金分红水平？ 这和 ２００８ 年监管政策规定现

金分红的比例有关。 ２００８ 年监管政策要求有融资需求

的企业发放现金股利的比例不能低于前三年累计可供

分配比例的 ３０％。 这就使得一些没有达到这一比例要

求的企业开始增加现金分红。 而已经超过这一比例要

求的企业则开始减少现金分红， 以使股利发放比率维

持在 ３０％左右。 这也进一步说明， 中国上市企业进行

现金分红的主动性不强。 上市企业之所以进行现金分

红， 在一定程度上是为了满足监管政策的要求。
区分国有企业和民营企业， 从分红企业占比来

看， 在 ２００８ 年以前， 国有企业和民营企业的这一指

标相差不大； 在 ２００８ 年后， 民营企业开始超过国有

企业。 从股利发放比率看， 在 ２００９ 年以前， 国有企

业的这一指标更高； 而在 ２００９ 年以后， 民营企业开

始超过国有企业。
我们也考察了分红监管政策实施前后 ３ 年的企业

现金分红变化情况。 除了总体样本外， 我们也区分国

有企业和民营企业、 两权分离度高低情况等进行考

察。 分红变化情况见表 ４。

表 ４ 分红监管政策实施前后样本企业现金分红情况比较

２００８ 年监管政策 ２０１３ 年监管政策

前三年 后三年 均值差 前三年 后三年 均值差

样本总体

分红企业占比 ０􀆰 ５３２ ０􀆰 ６２１ －０􀆰 ０８８∗∗∗ ０􀆰 ７２５ ０􀆰 ７６１ －０􀆰 ０３６∗∗∗

股利发放比率 ０􀆰 ２４３ ０􀆰 ２４６ －０􀆰 ００２ ０􀆰 ２８３ ０􀆰 ２８７ －０􀆰 ００４

国有企业

分红企业占比 ０􀆰 ５３８ ０􀆰 ５８６ －０􀆰 ０４８∗∗∗ ０􀆰 ６５２ ０􀆰 ６９７ －０􀆰 ０４５∗∗∗

股利发放比率 ０􀆰 ２６１ ０􀆰 ２２６ ０􀆰 ０３５∗∗∗ ０􀆰 ２２６ ０􀆰 ２６０ －０􀆰 ０３４∗∗∗

民营企业

分红企业占比 ０􀆰 ５２１ ０􀆰 ６５９ －０􀆰 １３８∗∗∗ ０􀆰 ７７５ ０􀆰 ７９２ －０􀆰 ０１７∗∗∗

股利发放比率 ０􀆰 ２０７ ０􀆰 ２６７ －０􀆰 ０６０∗∗∗ ０􀆰 ３２２ ０􀆰 ３０１ ０􀆰 ０２１∗∗∗

存在两权分离的企业

分红企业占比 ０􀆰 ５５８ ０􀆰 ６５３ －０􀆰 ０９５∗∗∗ ０􀆰 ７３８ ０􀆰 ７９２ －０􀆰 ０５４∗∗∗

股利发放比率 ０􀆰 ２３８ ０􀆰 ２６４ －０􀆰 ０２６∗ ０􀆰 ３０５ ０􀆰 ３０２ ０􀆰 ００３

不存在两权分离的企业

分红企业占比 ０􀆰 ５６３ ０􀆰 ６５６ －０􀆰 ０９４∗∗∗ ０􀆰 ７６１ ０􀆰 ７９２ －０􀆰 ０３１∗∗∗

股利发放比率 ０􀆰 ２６７ ０􀆰 ２５６ ０􀆰 ０１２ ０􀆰 ２８７ ０􀆰 ２９２ －０􀆰 ００５

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著， 下同。
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　 　 从表 ４ 中可以看出， 对于 ２００８ 年监管政策， 从

样本总体看， 政策出台后， 分红企业占比上升， 但股

利发放比率没有显著增加。 国有企业的分红企业占比

上升， 但是股利发放比率却显著下降； 民营企业的分

红企业占比以及股利发放比率都上升。 存在两权分离

企业的分红企业占比以及股利发放比率都上升； 不存

在两权分离企业的分红企业占比上升， 但是股利发放

比率没有显著变化。 从表 ４ 中也可以看出， 对于

２０１３ 年监管政策， 从样本总体看， 政策出台后， 分

红企业占比上升， 但是股利发放比率没有显著增加。
国有企业的分红企业占比上升， 股利发放比率也上

升； 民营企业的分红企业占比上升， 但是股利发放比

率却下降。 存在两权分离企业的分红企业占比上升，
股利发放比率没有显著变化； 而不存在两权分离企业

的分红企业占比上升， 股利发放比率没有显著变化。
这都大致说明分红监管政策的出台， 提高了企业的现

金分红意愿， 而对现金分红水平的影响较小甚至是负

向影响， 而且监管政策对于不同类型企业分红的影响

也不一致。

四、 实证检验结果

根据模型 （１） ～ 模型 （４）， 我们对各个研究假

设进行检验。
（一） 半强制分红政策对两权分离度与现金分红

之间关系的调节效应检验

本文从总体效应、 区分企业所有制类型、 区分企

业所在地区的市场化程度等维度检验半强制分红政策

对两权分离度与现金分红之间关系的调节效应。 由于

２０１３ 年以后， 分红监管政策由半强制分红政策转变

为差异化分红政策， 所以本部分我们使用 ２００４—
２０１２ 年的数据进行检验。

１􀆰 半强制分红政策对两权分离度与现金分红之

间关系的总体调节效应检验。
根据假设 Ｈ１􀆰 １ 和 Ｈ１􀆰 ２， 我们检验 ２００８ 年半强制

分红政策对两权分离度与现金分红之间关系的影响。
我们分别以现金分红意愿和现金分红水平作为因变量

进行检验。 分红监管政策变量 Ｐｏｌ２００８在 ２００８ 年以前取

０， 在 ２００８—２０１２ 年之间取 １。 检验结果见表 ５。
表 ５ 列 （１） 和列 （２） 列示了两权分离度、 分

红监管政策等变量对现金分红意愿和分红水平变量的

回归结果。 表 ５ 列 （１） 中， Ｓｅｐｉｔ 的回归系数等于

－０􀆰 １０５， 符号为负而且统计上显著。 这说明两权分离

表 ５ 半强制分红政策的总体调节效应

（１） （２） （３） （４）

Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ

Ｓｅｐｉｔ
－０􀆰 １０５∗∗

（０􀆰 ０４９）
－０􀆰 ０１３∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 １１８
（０􀆰 ０７８）

－０􀆰 ０３５∗∗∗

（０􀆰 ０１２）

Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８
０􀆰 ０２２

（０􀆰 １００）
０􀆰 ０３４∗∗

（０􀆰 ０１５）

Ｐｏｌ２００８
－０􀆰 ００８
（０􀆰 ０５６）

－０􀆰 ０４８∗∗∗

（０􀆰 ００８）
－０􀆰 ０３８
（０􀆰 １４４）

－０􀆰 ０９３∗∗∗

（０􀆰 ０２２）

Ｏｃｆｉｔ
０􀆰 ０５９

（０􀆰 ４００）
０􀆰 １１３∗∗

（０􀆰 ０５７）
０􀆰 ０５７

（０􀆰 ４０１）
０􀆰 １１０∗

（０􀆰 ０５７）

Ｌｅｖｉｔ
－３􀆰 ４５１∗∗∗

（０􀆰 １６７）
－０􀆰 ６１６∗∗∗

（０􀆰 ０２４）
－３􀆰 ４５２∗∗∗

（０􀆰 １６７）
－０􀆰 ６１７∗∗∗

（０􀆰 ０２４）

Ｒｏａｉｔ
０􀆰 ２４７∗∗∗

（０􀆰 ００８）
０􀆰 ０１９∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ２４７∗∗∗

（０􀆰 ００８）
０􀆰 ０１９∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｓｉｚｅｉｔ
０􀆰 ８５９∗∗∗

（０􀆰 ０３２）
０􀆰 ０９６∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ８５９∗∗∗

（０􀆰 ０３２）
０􀆰 ０９５∗∗∗

（０􀆰 ００４）

Ｇｒｏｗｔｈｉｔ
０􀆰 ２１０∗∗

（０􀆰 １０５）
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ０１５）

０􀆰 ２１１∗∗

（０􀆰 １０５）
－０􀆰 ００２
（０􀆰 ０１５）

常数项
－１７􀆰 １５１∗∗∗

（０􀆰 ６６９）
－１􀆰 ６５８∗∗∗

（０􀆰 ０８９）
－１７􀆰 １２９∗∗∗

（０􀆰 ６７６）
－１􀆰 ６２１∗∗∗

（０􀆰 ０９０）

观测值 １０ ２０５ １０ ２１１ １０ ２０５ １０ ２１１

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ２９２ ０􀆰 ２０１ ０􀆰 ２９２ ０􀆰 ２０２

度对现金分红意愿有负向影响。 也就是说， 两权分离

度越大， 企业的现金分红意愿越小。 表 ５ 列 （ ２）
中， Ｓｅｐｉｔ的回归系数等于－０􀆰 ０１３， 符号为负而且统计

上显著。 这说明两权分离度对现金分红水平有负向影

响。 也就是说， 两权分离度越大， 企业的现金分红水

平越低。 实证结果验证了假设 Ｈ１􀆰 １。 两权分离度越

大， 说明大股东拥有的对企业所有权和控制权的差距

也越大， 由所有权产生的共享收益与由控制权产生

的私有收益差距也就越大。 在这种情况下， 大股东

就会采用减少现金分红等手段牺牲共享收益， 然后

通过掏空来获得更多的私有收益。 有学者用 “利益

协同效应” 和 “壕沟防御效应” 来形容两权分离的

这种效应 （Ｍｏｒｃｋ 等， １９８８［５８］； 李增泉等， ２００４［５９］；
Ｍｉｃｈａｅｌｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ， ２０１２［６０］ ）。 当两权分离度较小

时， 大股东的利益与其他股东的利益基本一致， 此时

大股东更多地追求共享收益。 这就是利益协同效应。
在这种情况下， 企业愿意多分红。 当两权分离度较大

时， 大股东更多地追求私有收益， 甚至损害其他股东

的利益。 这就是壕沟防御效应。 在这种情况下， 企业

就进行更少的分红。
１２１
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表 ５ 列 （１） 回归结果显示， Ｐｏｌ２００８的回归系数

为－０􀆰 ００８， 符号为负但是统计上不显著。 这说明

２００８ 年监管政策对现金分红意愿没有显著影响。 表 ５
列 （２） 回归结果显示， Ｐｏｌ２００８的回归系数为－０􀆰 ０４８，
符号为负而且统计上显著。 这说明 ２００８ 年监管政策

对现金分红水平有负向影响。 或者说， ２００８ 年监管

政策降低了企业的现金分红水平。 为什么会出现和研

究假设 Ｈ１􀆰 ２ 不一致的情况？ 原因在于， ２００８ 年监管

政策规定再融资企业发放现金股利的比例不能低于前

三年累计可供分配比例的 ３０％， 这使得一些原来分

红水平较高的企业减少了现金分红， 而将分红水平维

持在监管政策要求的最低水平。 这也就是 “合规效

应” 和 “门槛效应” （陈艳等， ２０１５［６１］ ）。 而对于一

些既无融资要求， 也仍然进行现金分红的企业来说，
政策的出台使企业意识到可以不进行分红， 所以也会

降低分红水平。 这也再次说明了 ２００８ 年监管政策存

在一些缺陷。 现金分红比例与融资资格挂钩， 一方面

使有融资需求的企业将现金分红水平维持在监管要求

的最低水平； 另一方面， 对于无融资需求的企业， 则

产生了负向激励， 从而减少现金分红。
表 ５ 列 （３） 中， Ｓｅｐｉｔ ×Ｐｏｌ２００８的回归为 ０􀆰 ０２２， 符

号为正但是统计上不显著。 这说明 ２００８ 年监管政策并

没有对两权分离度与现金分红意愿之间的关系产生显

著影响。 表 ５ 列 （４） 中， Ｓｅｐｉｔ ×Ｐｏｌ２００８的回归系数为

０􀆰 ０３４， 符号为正而且统计上显著； Ｓｅｐｉｔ的回归系数为

－０􀆰 ０３５， 符号为负而且统计上显著。 这说明分红监管

政策削弱了两权分离度对现金分红的负向影响， 从而

对两权分离度与现金分红之间的关系起到了调节作用。
进一步分析控制变量的回归结果， 表 ５ 列 （１） ～

列 （４） 中， Ｓｉｚｅｉｔ 的回归系数均为正而且统计上显

著。 这表明规模越大， 企业进行分红的意愿越强且分

红水平越高。 规模较小的企业， 有更强的动机去扩大

生产规模， 对于资金的需求也会更多， 因而会减少分

红。 而规模较大的企业， 已经处于成熟发展阶段， 企

业的发展空间较小， 企业进一步扩张的动力较小， 而

且也拥有更稳定的现金流， 因此企业更愿意通过分红

以维持企业的市场形象， 同时吸引更多的投资者。
Ｌｅｖｉｔ的回归系数均为负而且统计上显著， 说明企业负

债水平对分红意愿和分红水平都有负向影响。 负债水

平越高， 企业倾向于不分红或者减少分红水平。 负债

水平越高， 企业面临的偿债压力越大， 为了经营的安

全， 防止资不抵债， 企业会保留一定的资金以备用于

还债， 因而企业会减少分红。 Ｒｏａｉｔ的回归系数均为正

而且统计上显著， 说明盈利能力越强， 企业的分红意

愿越大而且分红水平越高。 盈利能力更强的企业拥有

的现金流更多， 因而企业具有更强的动力进行分红。
表 ５ 列 （１） 和列 （３） 中 Ｏｃｆｉｔ的回归系数为正但是

统计上不显著， 说明现金流对分红意愿没有显著影

响。 表 ５ 列 （２） 和列 （４） 中 Ｏｃｆｉｔ的回归系数为正

而且统计上显著， 说明现金流对现金分红水平有正向

影响。 企业经营活动产生的现金流越多， 可用于分红

的现金也就越多， 企业就倾向于进行更多的分红。 表

５ 列 （１） 和列 （３） 中 Ｇｒｏｗｔｈｉｔ的回归系数为正而且

统计上显著， 说明企业成长性对分红意愿有正向

影响。
２􀆰 半强制分红政策对不同所有制类型企业中两

权分离度与现金分红之间关系的调节效应检验。
根据假设 Ｈ２， 我们区分国有和民营企业检验半

强制分红政策对两权分离度与现金分红之间关系的影

响。 检验结果见表 ６。

表 ６ 半强制分红政策在不同所有制类型企业中的调节效应

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ

样本全体 样本全体 民营企业 国有企业 民营企业 国有企业

Ｓｅｐｉｔ
－０􀆰 １２３∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
－０􀆰 ０２０∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０２１
（０􀆰 ０８１）

－０􀆰 ２３５∗∗

（０􀆰 １０８）
－０􀆰 ０２５∗

（０􀆰 ０１３）
－０􀆰 ０３８∗

（０􀆰 ０２０）

Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８
－０􀆰 ２０９∗∗

（０􀆰 １０２）
０􀆰 ３０４∗∗

（０􀆰 １３６）
－０􀆰 ００８
（０􀆰 ０１６）

０􀆰 ０８３∗∗∗

（０􀆰 ０２５）

Ｐｏｌ２００８
－０􀆰 ０７７
（０􀆰 ０５７）

－０􀆰 ０６５∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
０􀆰 ３６８∗

（０􀆰 １９３）
－０􀆰 ５６３∗∗∗

（０􀆰 １８１）
０􀆰 ００１

（０􀆰 ０３１）
－０􀆰 ２０６∗∗∗

（０􀆰 ０３３）

Ｎａｔｕｒｅｉ
０􀆰 ２８０∗∗∗

（０􀆰 ０５８）
０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
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续前表

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ

样本全体 样本全体 民营企业 国有企业 民营企业 国有企业

Ｏｃｆｉｔ
０􀆰 ２１４

（０􀆰 ３６０）
０􀆰 １０５∗

（０􀆰 ０５８）
０􀆰 ６０９

（０􀆰 ５２１）
－０􀆰 ２４０
（０􀆰 ５０８）

０􀆰 ２５３∗∗∗

（０􀆰 ０７６）
－０􀆰 ０７０
（０􀆰 ０８８）

Ｌｅｖｉｔ
－３􀆰 ４３３∗∗∗

（０􀆰 １６１）
－０􀆰 ６４６∗∗∗

（０􀆰 ０２６）
－３􀆰 ８３６∗∗∗

（０􀆰 ２３３）
－２􀆰 ７０７∗∗∗

（０􀆰 ２３３）
－０􀆰 ６３７∗∗∗

（０􀆰 ０３４）
－０􀆰 ５７２∗∗∗

（０􀆰 ０４０）

Ｒｏａｉｔ
０􀆰 ２１３∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 １８６∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
０􀆰 ２４９∗∗∗

（０􀆰 ０１２）
０􀆰 ０１０∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００２）

Ｓｉｚｅｉｔ
０􀆰 ８４４∗∗∗

（０􀆰 ０３２）
０􀆰 ０９９∗∗∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ８６２∗∗∗

（０􀆰 ０５２）
０􀆰 ８１２∗∗∗

（０􀆰 ０４０）
０􀆰 ０８７∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 １０５∗∗∗

（０􀆰 ００６）

Ｇｒｏｗｔｈｉｔ
０􀆰 ０９５

（０􀆰 ０８６）
－０􀆰 ０１９
（０􀆰 ０１４）

０􀆰 １２７
（０􀆰 １２３）

０􀆰 ０４２
（０􀆰 １２２）

－０􀆰 ０３８∗∗

（０􀆰 ０１９）
０􀆰 ００８

（０􀆰 ０２１）

常数项
－１６􀆰 ７８９∗∗∗

（０􀆰 ６５５）
－１􀆰 ７１３∗∗∗

（０􀆰 ０９６）
－１７􀆰 ２８５∗∗∗

（１􀆰 ０７９）
－１５􀆰 ８３５∗∗∗

（０􀆰 ８４２）
－１􀆰 ４７４∗∗∗

（０􀆰 １４６）
－１􀆰 ７５０∗∗∗

（０􀆰 １３３）

观测值 １０ ２０５ １０ ２１１ ４ ８０４ ５ ３９２ ４ ８１９ ５ ３９２

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ２９０ ０􀆰 １７２ ０􀆰 ２８５ ０􀆰 ２９３ ０􀆰 １８６ ０􀆰 １７７

　 　 表 ６ 列 （１） 和列 （２） 是在模型中放入企业所有

制类型虚拟变量 Ｎａｔｕｒｅｉ 的回归结果。 如果 Ｎａｔｕｒｅｉ ＝ １，
则为民营企业； 如果 Ｎａｔｕｒｅｉ ＝ ０， 则为国有企业。 表

６ 列 （１） 中， Ｎａｔｕｒｅｉ 的回归系数等于 ０􀆰 ２８０， 符号

为正而且统计上显著。 这说明民营企业的分红意愿更

强。 或者说， 民营企业中更多的企业选择进行分红。
表 ６ 列 （２） 中， Ｎａｔｕｒｅｉ 的回归系数等于 ０􀆰 ０４５， 符

号为正而且统计上显著。 这说明民营企业的分红水平

更高。 之所以民营企业的分红意愿和分红水平更高，
原因在于民营企业的大股东对企业的影响力更大， 因

而更倾向于进行分红以减少管理层可以掌握的资金，
从而减少第一类代理问题。 而且民营企业由于更难从

银行获得贷款， 所以更依赖于从股市融资。 为了获得

融资资格以及吸引更多的投资者， 企业就倾向于多分

红。 而国有企业， 由于代理问题更复杂， 控制链条更

长， 所以企业大股东对企业的控制较弱。 实际控制企

业的管理层在自利动机的驱动下， 倾向于少分红而将

更多的资金留在企业内部。 另外， 国资委对国有企业

的保值增值以及对企业资金安全的监管也比较严格。
这都使得国有企业更倾向于减少分红而将资金留在企

业内部 （王化成， ２００７［１６］； Ｐｉｎｄａｄｏ 等， ２０１２［６２］）。
表 ６ 列 （３）、 列 （４） 是区分国有和民营企业对

分红意愿进行回归的检验结果。 表 ６ 列 （ ３） 中，

Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８的回归系数等于－０􀆰 ２０９， 符号为负而且统

计上显著。 这说明对民营企业来说， 分红监管政策的

实施， 增强了两权分离度对分红意愿的负向影响。 表

６ 列 （４） 中， Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８的回归系数等于 ０􀆰 ３０４， 符

号为正而且统计上显著。 这说明对国有企业来说， 分

红监管政策削弱了两权分离度对分红意愿的负向影

响。 表 ６ 列 （５）、 列 （６） 是区分国有和民营企业对

分红水平进行回归的结果。 表 ６ 列 （５） 中， Ｓｅｐｉｔ ×
Ｐｏｌ２００８的回归系数等于－０􀆰 ００８， 符号为负但是统计上

不显著。 这说明对于民营企业， 分红监管政策对两权

分离度与分红水平之间的关系并不具有调节效应。 表

６ 列 （６） 中， Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８的回归系数等于 ０􀆰 ０８３， 符

号为正而且统计上显著。 这说明对于国有企业， 分红

监管政策削弱了两权分离度对分红水平的负向影响。
之所以出现上述回归结果， 原因在于： 一是和民

营企业相比， 国有企业更易于受到监管政策的约束，
因此更加倾向于遵守监管政策， 开始进行更多的分红。
二是和民营企业相比， 国有企业在监管政策出台前的

分红较少， 因而在监管政策出台后， 企业为了迎合监

管政策， 开始更多地分红。 民营企业在监管政策出台

之前的分红意愿以及水平较高， 因而在监管政策出台

后， 民营企业倾向于维持原来的分红水平， 或者减少

分红水平而将其维持在监管政策要求的最低水平上。
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３􀆰 半强制分红政策对不同市场化程度地区之企

业中两权分离度与现金分红之间关系的调节效应

检验。
根据假设 Ｈ３， 我们检验半强制分红政策对处于

不同市场化程度地区之企业中两权分离度与现金分红

之间关系的影响。 Ｍ＿ｉｎｄｅｘｉｔ表示企业所在省份的市场

化程度， 本文用王小鲁等 （２０２１） ［６３］计算出来各省份

的市场化指数来表示。 检验结果见表 ７。

表 ７ 半强制分红政策在不同市场化程度地区企业中的调节效应

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ

样本全体 样本全体 市场化程度低 市场化程度高 市场化程度低 市场化程度高

Ｓｅｐｉｔ
－０􀆰 １０８∗∗

（０􀆰 ０４６）
－０􀆰 ０１４∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０９１
（０􀆰 １０４）

－０􀆰 ０９５
（０􀆰 １０３）

－０􀆰 ０４２∗∗

（０􀆰 ０１８）
－０􀆰 ０２７∗

（０􀆰 ０１５）

Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８
０􀆰 ０２１

（０􀆰 １３２）
－０􀆰 ０４４
（０􀆰 １３３）

０􀆰 ０３６∗

（０􀆰 ０２２）
０􀆰 ０２９

（０􀆰 ０２０）

Ｐｏｌ２００８
０􀆰 ０５３

（０􀆰 ０５８）
－０􀆰 ０４３∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ００１

（０􀆰 １９０）
０􀆰 ０３６

（０􀆰 １９８）
－０􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ０３１）
－０􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ０２８）

Ｍ＿ｉｎｄｅｘｉｔ
６􀆰 ２１６∗∗∗

（０􀆰 ７３２）
０􀆰 ７９２∗∗∗

（０􀆰 １０２）

Ｏｃｆｉｔ
０􀆰 １７７

（０􀆰 ３９４）
０􀆰 １２６∗∗

（０􀆰 ０５７）
０􀆰 ００９

（０􀆰 ５５６）
０􀆰 ２００

（０􀆰 ５５４）
０􀆰 １４８∗

（０􀆰 ０８６）
０􀆰 ０５２

（０􀆰 ０７６）

Ｌｅｖｉｔ
－３􀆰 ３７７∗∗∗

（０􀆰 １７０）
－０􀆰 ５９７∗∗∗

（０􀆰 ０２５）
－３􀆰 ８４６∗∗∗

（０􀆰 ２２６）
－２􀆰 ８０４∗∗∗

（０􀆰 ２５３）
－０􀆰 ７２５∗∗∗

（０􀆰 ０３６）
－０􀆰 ４９７∗∗∗

（０􀆰 ０３４）

Ｒｏａｉｔ
０􀆰 ２３６∗∗∗

（０􀆰 ００８）
０􀆰 ０１７∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ２１５∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
０􀆰 ２６８∗∗∗

（０􀆰 ０１２）
０􀆰 ０１８∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０１７∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｓｉｚｅｉｔ
０􀆰 ８２６∗∗∗

（０􀆰 ０３３）
０􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ９４０∗∗∗

（０􀆰 ０４５）
０􀆰 ７０６∗∗∗

（０􀆰 ０４７）
０􀆰 １１７∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０６７∗∗∗

（０􀆰 ００６）

Ｇｒｏｗｔｈｉｔ
０􀆰 ２４６∗∗

（０􀆰 １０２）
－０􀆰 ００２
（０􀆰 ０１５）

０􀆰 ４０９∗∗∗

（０􀆰 １４０）
０􀆰 ０２７

（０􀆰 １４５）
０􀆰 ０３０

（０􀆰 ０２２）
－０􀆰 ０２４
（０􀆰 ０２０）

常数项
－１６􀆰 ７９２∗∗∗

（０􀆰 ６６９）
－１􀆰 ５７２∗∗∗

（０􀆰 ０８９）
－１８􀆰 ４０１∗∗∗

（０􀆰 ９２３）
－１５􀆰 ５０６∗∗∗

（１􀆰 ０５５）
－１􀆰 ９８４∗∗∗

（０􀆰 １３４）
－１􀆰 ２８１∗∗∗

（０􀆰 １３７）

观测值 ９ ９６８ ９ ９７４ ５ ０９４ ５ １０２ ５ １０８ ５ １０３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ２９８ ０􀆰 １９９ ０􀆰 ３０４ ０􀆰 ２８３ ０􀆰 ２３０ ０􀆰 １６７

　 　 表 ７ 列 （１） 和列 （２） 是在模型中加入变量 Ｍ＿
ｉｎｄｅｘｉｔ的回归结果。 表 ７ 列 （１） 中， Ｍ＿ｉｎｄｅｘｉｔ的回归

系数等于 ６􀆰 ２１６， 符号为正而且统计上显著， 说明一

个地区的市场化程度越高， 企业的现金分红意愿越

强。 表 ７ 列 （２） 中， Ｍ＿ｉｎｄｅｘｉｔ的回归系数等于 ０􀆰 ７９２，
符号为正而且统计上显著， 说明一个地区的市场化程

度越高， 企业的现金分红水平越高。
表 ７ 列 （３） ～列 （６） 是按照市场化指数大小进

行分组的回归结果。 只有表 ７ 列 （５） 中 Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２００８
的回归系数为正而且统计上显著， 说明在市场化程度

较低的地区， 分红监管政策削弱了两权分离度对分红

意愿的负向影响。
总体来看， 企业在两权分离情况下不分红、 少分

红的行为主要体现在市场化程度较低的地区， 而在市

场化程度较高的地区， 这一现象并不明显。 这说明一

个地区的市场化程度对企业大股东通过少分红进行掏

空的行为有一定的抑制作用。 原因在于， 在市场化程

度较高的地区， 具备更高的监管水平、 更好的投资者

利益保护机制以及更为市场化的融资渠道。 因此， 一

方面， 企业通过少分红等引致的掏空行为能够被更好

地监管， 投资者也更有渠道和手段保护自己的利益。
另一方面， 企业可以通过分红来吸引更多的投资者，
从而能够更顺利地从市场进行融资。 而在市场化程度

较低的地区， 由于监管不严以及投资者利益保护机制

不完善， 一些企业更倾向于通过减少分红以便于进行

掏空， 而且企业通过分红进而吸引投资者的渠道也不

顺畅， 因此企业就会减少分红。 分红监管政策出台

后， 由于在市场化程度较高的地区， 企业大股东的掏
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空行为较少， 所以监管政策对企业分红的影响较小。
而在市场化程度较低的地区， 企业大股东的掏空行为

较多， 所以监管政策对企业分红有更大的促进作用。
（二） 差异化分红政策对两权分离度与现金分红

之间关系的调节效应检验

根据假设 Ｈ４， 我们检验差异化分红政策对不同

发展阶段之企业中两权分离度与现金分红之间关系的

影响。 对于企业发展阶段的划分， 我们按照表 １ 中的

划分标准进行。 分红监管政策变量Ｐｏｌ２０１３在 ２０１３ 年及

其以后的年份取 １， 在 ２０１３ 年之前的年份取 ０。 检验

结果见表 ８。

表 ８ 差异化分红政策的调节效应

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｄ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ Ｐ＿ｄｉｖｉｔ

样本全体 样本全体 成长期 成熟期 成长期 成熟期

Ｓｅｐｉｔ
－０􀆰 ０７６∗∗∗

（０􀆰 ０２８）
－０􀆰 ００９∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ０３７

（０􀆰 ０５３）
－０􀆰 １４０∗∗∗

（０􀆰 ０５０）
０􀆰 ００７

（０􀆰 ００８）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（０􀆰 ００９）

Ｓｅｐｉｔ×Ｐｏｌ２０１３
－０􀆰 １７７∗∗

（０􀆰 ０８４）
０􀆰 ０８７

（０􀆰 ０７８）
－０􀆰 ０１９
（０􀆰 ０１３）

０􀆰 ０２９∗∗

（０􀆰 ０１３）

Ｐｏｌ２０１３
０􀆰 ３４９∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ００１

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ６２２∗∗∗

（０􀆰 １２１）
０􀆰 ２１８∗

（０􀆰 １１７）
０􀆰 ００９

（０􀆰 ０１８）
－０􀆰 ０１９
（０􀆰 ０１９）

Ｄ＿ｓｔａｇｅｉｔ
０􀆰 ２９４∗∗∗

（０􀆰 ０３８）
０􀆰 ０２８∗∗∗

（０􀆰 ００６）

Ｏｃｆｉｔ
１􀆰 ２１４∗∗∗

（０􀆰 ２７６）
０􀆰 ２４７∗∗∗

（０􀆰 ０４３）
０􀆰 ５９１

（０􀆰 ４１７）
１􀆰 ９８４∗∗∗

（０􀆰 ３７６）
０􀆰 １５２∗∗

（０􀆰 ０６１）
０􀆰 ３７３∗∗∗

（０􀆰 ０６１）

Ｌｅｖｉｔ
－２􀆰 ９７０∗∗∗

（０􀆰 １１５）
－０􀆰 ５３５∗∗∗

（０􀆰 ０１８）
－１􀆰 ８９３∗∗∗

（０􀆰 １７５）
－３􀆰 ８０９∗∗∗

（０􀆰 １５５）
－０􀆰 ３９３∗∗∗

（０􀆰 ０２６）
－０􀆰 ６５１∗∗∗

（０􀆰 ０２５）

Ｒｏａｉｔ
０􀆰 ２４５∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０１５∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ２６６∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ２３１∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０１５∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｓｉｚｅｉｔ
０􀆰 ６４９∗∗∗

（０􀆰 ０２０）
０􀆰 ０７０∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ４８７∗∗∗
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　 　 表 ８ 列 （１） 和列 （２） 是在模型中加入企业发展

阶段虚拟变量 Ｄ＿ｓｔａｇｅｉｔ的回归结果。 如果 Ｄ＿ｓｔａｇｅｉｔ ＝ １，
则企业处于成长期阶段； 如果 Ｄ＿ｓｔａｇｅｉｔ ＝ ０， 则企业

处于成熟期阶段。 表 ８ 列 （１） 中， Ｄ＿ｓｔａｇｅｉｔ的回归

系数等于 ０􀆰 ２９４， 符号为正而且统计上显著， 说明成

长期企业更多地选择进行分红。 表 ８ 列 （２） 中， Ｄ＿
ｓｔａｇｅｉｔ的回归系数等于 ０􀆰 ０２８， 符号为正而且统计上

显著， 说明成长期企业的分红水平更高。 原因在于，
成长期企业更需要进行融资以满足发展所需要的资

金。 企业之所以进行更多的分红， 一是为了满足监管

政策的需求； 二是企业通过分红以获得市场的认可。
魏志华等 （２０１４） ［１９］ 等称这种现象为 “成长－分红”

异象。
表 ８ 列 （３） 中， Ｓｅｐｉｔ ×Ｐｏｌ２０１３ 的回归系数等于

－０􀆰 １７７， 符号为负而且统计上显著， 说明对于成长期

企业， 差异化分红政策增强了两权分离度对分红意愿

的负向影响。 表 ８ 列 （６） 中， Ｓｅｐｉｔ ×Ｐｏｌ２０１３的回归系

数等于 ０􀆰 ０２９， 符号为正而且统计上显著， 说明对于

成熟期企业， 差异化分红政策削弱了两权分离度对分

红水平的负向影响。 回归结果说明， 差异化分红政策

能够改善半强制分红政策带来的 “一刀切” 效应，
使得处于不同发展阶段的企业调整了分红政策。 这既

有利于企业的长远发展， 也有利于股东得到合理的

回报。
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表 ８ 列 （４） 以及列 （５） 中， Ｓｅｐｉｔ ×Ｐｏｌ２０１３ 的回

归系数在统计上并不显著， 说明对于成熟期企业， 差

异化分红政策并不能削弱两权分离度对分红意愿的负

向影响； 对于成长期企业， 差异化分红政策并没有增

强两权分离度对分红水平的负向影响。 原因在于： 第

一， ２０１３ 年差异化分红政策对于上市企业的发展阶

段并没有明确的划分标准， 因此区分上市企业是处于

成熟期还是成长期， 具有较大的弹性和较强的主观

性。 第二， 差异化分红政策规定了企业可以根据重大

项目安排来发放股利， 这就存在一些企业操纵重大资

金安排项目的可能。 第三， 监管政策的覆盖面仍然存

在一些空白地带， 对诸如处于成长期但无重大资金安

排等类型企业的分红并没有做出规定， 从而对一些企

业没有约束力。

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

一个企业的股利政策受到企业内部和外部等多重

因素的影响。 就内部因素来说， 股权结构尤其是两权

分离度是影响分红的重要因素。 就外部因素来说， 分

红监管政策会对分红产生重要影响。 本文把这两种因

素结合起来考察分红监管政策对于两权分离度与现金

股利之间关系的调节效应， 得到以下主要研究结论。
第一， 企业中第二类代理问题的存在导致了大股

东具有通过减少分红以获取私有收益的动机。 以两权

分离度度量第二类代理问题， 则两权分离度越大， 企

业现金分红越少。 作为外部治理因素的半强制分红政

策要求企业按照一定的比例进行现金分红， 这就促使

企业开始增加分红， 从而抑制了大股东通过现金分红

进行的掏空。
第二， 国有企业和民营企业具有不同的公司治理

机制， 因此半强制分红政策对国有和民营企业中两权

分离度与现金分红之间关系的调节效应存在差异。 分

红监管政策抑制了国有企业中大股东通过现金分红进

行的掏空。 而在民营企业中， 分红监管政策则不存在

此种调节效应。 原因在于， 一是国有企业大股东通过

两权分离进行的掏空较少， 二是国有企业更易于受到

分红监管政策的约束。
第三， 企业所处地区的市场化程度不同， 企业的

公司治理方式以及分红行为等也不同， 从而导致了半

强制分红政策对不同市场化程度地区之企业中两权分

离度与现金分红之间关系的调节效应不同。 分红监管

政策削弱了市场化程度较低地区之企业中两权分离度

与现金分红之间的负向关系， 使得企业中大股东通过

现金分红进行的掏空得到了一定程度的抑制。
第四， 企业所处的发展阶段不同， 企业的分红行

为也不同， 这导致差异化分红政策对处于不同发展阶

段的企业中两权分离度与现金分红之间的关系的调节

效应也不同。 差异化分红政策使得成长期企业减少了

现金分红， 成熟期企业增加了现金分红。 这说明差异

化分红政策改进了半强制分红政策， 促进了企业进行

合理分红。
（二） 管理启示

第一， 监管部门应该更科学地根据企业的经营状

况制定分红监管政策。 半强制分红政策导致的 “监
管悖论” 说明 “一刀切” 式的监管政策存在缺陷；
差异化分红政策只对部分企业发挥了作用说明该政

策同样需要进行调整。 股利发放归根到底是企业的

自主行为。 外部的强制监管政策会损害企业以及投

资者的利益。 实际上， 企业多分红并不一定就是更

加保护中小股东利益的行为。 有些情况下， 进行过

多的分红也是大股东掏空的一种方式。 因此， 有必

要进一步调整中国的分红监管政策， 以达到既尊重

企业的经营自主权， 又能保护中小股东的利益不受

侵害的目的。
第二， 应该进一步推进市场化程度较低地区的市

场化进程建设。 一个地区的市场化进程越低， 则该地

区内企业的大股东通过现金分红进行掏空的程度越

大， 因此应该进一步加强各地区的市场化建设， 包括

加强法制建设、 金融市场建设等。 分红监管政策在市

场化程度较低的地区更具有调节效应， 说明加强此类

地区的投资者利益保护制度等法规建设等对于抑制企

业大股东的掏空具有一定作用。
第三， 分红监管政策在民营企业中的调节效应较

小。 说明对于民营企业， 一是需要加强对企业的监

管， 改善企业的公司治理， 包括减少两权分离带来的

负向影响等； 二是需要对政策进行再审视， 可能是现

有分红监管政策并不有利于企业的发展， 因此需要有

针对性地对政策进行调整， 从而更好地给企业以经营

自主权。
（三） 研究局限与展望

本文考察了分红监管政策对于两权分离度与企业

现金分红之间关系的调节效应， 推进了对于这一问题

的研究。 接下来可以从以下方面拓展对于这一问题的
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研究。 一是从更多角度考察股权结构对企业现金分红

的影响。 本文主要是从两权分离角度进行的考察， 还

可以从股权集中度、 股权制衡度等角度进行考察。 另

外， 股利分配理论有多种， 基于不同的理论进行检验，
会得出不同的结果。 可以基于 “掩饰工具” 等理论

（Ｆａｃｃｉｏ 等， ２００１［５］； 肖作平和苏忠秦， ２０１２［６ ４］ ） 对

这一问题进行考察。 二是进一步结合企业的经营状况

进行考察。 企业分红是一个受多方面因素影响的行为，

融资约束、 企业是否进行增资等都能影响企业的分红，
有必要结合这些因素进行考察。 三是对于政策的界定

可以进一步深化。 ２００１ 年后， 证监会出台的多项政策

中涉及企业分红， 本文选择了最具有代表性的政策进

行考察， 也不排除其他的政策也影响了企业分红， 因

此可以进一步考察其他监管政策对企业分红的影响。
对于这些问题的研究， 将有助于更好地揭示企业的分

红行为以及改进分红监管政策。
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