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一、 引言

城镇化是伴随着非农产业在城镇集聚， 农业转移

人口向城镇迁移的自然历史过程， 是国家现代化的必

由之路， 也是社会主义现代化国家的重要标志 （朱
鹏华， ２０１９［１］）。 县城总揽农村全局， 是城乡关系最

密切的和最直接的典型地域， 一直以来都是吸纳农业

转移人口、 推进城镇化建设的重要载体。 从城镇化格

局的视角来看， 县城是我国城镇体系的重要组成部

分， 对于推动新型城镇化和乡村振兴协同发展， 构建

大中小城市和小城镇协调发展的城镇化格局以及新型

工农城乡关系具有重要意义。 从县域的视角来看， 县

城是县域经济、 政治和文化中心， 是经济发展的龙

头， 是城乡要素流动、 产业融合的纽带， 在推动高质

量发展和全体人民共同富裕中发挥着重要作用。 从县

域治理的视角来看， 县城是具有完整行政功能的基层

行政单元， 是国家治理的关键一环 （王立胜， ２０２０［２］）。
正如习近平总书记指出： “在我们党的组织结构和国

家政权结构中， 县一级处在承上启下的关键环节， 是

发展经济、 保障民生、 维护稳定的重要基础”， “郡
县治， 天下安” （习近平， ２０１５［３］ ）。 ２０２２ 年， 习近

平总书记在党的二十大报告中提出 “推进以县城为

重要载体的城镇化建设”， 并将其列为深入实施新型

城镇化战略、 优化城镇化空间布局和形态的重要抓手

（习近平， ２０２２［４］ ）。 从城镇化的中国特色来看， 新

型城镇化是人口规模巨大的城镇化， 是全体人民共同

富裕的城镇化， 是物质文明和精神文明相协调的城镇

化， 是人与自然和谐共生的城镇化， 是走和平发展道

路的城镇化。 以县城为重要载体的城镇化建设作为新

型城镇化的新举措， 必然是中国式现代化的重要支

撑。 在党的二十大报告精神和习近平经济思想的指导

下， 本文尝试分析以县城为重要载体的城镇化建设的

基本内涵和主要挑战， 并阐明其实践路径。

二、 以县城为重要载体的城镇化建设的基本内涵

从理论上看， 城镇化具有明显的交叉学科特性，
其至少与经济学、 人口学、 社会学、 地理学、 城市规

划学等学科直接相关。 在政治经济学视阈下， 以县城

为重要载体的城镇化建设是在新型城镇化的新发展阶

段， 坚持以人为核心和城镇化提质升级的原则基础

上， 通过全面加强对县城建设的推进力度， 加快提升

城乡融合发展水平， 促进新型城镇化和乡村振兴高质

量发展的改革过程。 以县城为重要载体的城镇化是新

型城镇化的重要组成部分， 是县域的新型城镇化， 是

新型城镇化在新发展阶段的战略新举措。 深入理解和

把握以县城为重要载体的城镇化建设的基本内涵还需

要注意以下几个方面。
（一） 发展方位： 新型城镇化迈入新发展阶段

城镇化首先是一个历史范畴， 阶段性是把握城镇

化发展规律的重要维度， 也是选择城镇化发展战略的

重要依据。 ２０１２ 年， 中央经济工作会议首次提出新

型城镇化战略以来， 我国城镇化建设取得了令世人瞩

目的历史性成就， 为全面建成小康社会、 实现第一个

百年奋斗目标提供了有力支撑 （朱鹏华和刘学侠，
２０２３［５］）。 ２０２２年年末， 常住人口城镇化率为 ６５ ２２％，
我国已步入快速城镇化区间 （城镇化率 ３０％至 ７０％）
的后期， 新型城镇化也已迈入全面提升发展质量的新

阶段。 在这一新发展阶段， 我国经济社会发展也正发

生着深刻变革， 必然要求改进新型城镇化战略的实

施， 依据主要矛盾变化提出新的发展策略。 从农业转

移人口市民化、 城镇化空间布局、 城市发展以及城市

治理来看， 相对于地市级以上的大城市， 我国以县城

为主的中小城市新型城镇化发展明显不足， 目前已成

为新型城镇化矛盾的主要方面。 新型城镇化迈入新阶

段， 全面提升新型城镇化发展质量， 推进以县城为重

要载体的城镇化建设显得极为重要又十分紧迫。 一是

县域商业体系的建设和完善是建设全国统一大市场的

关键一环， 以县城为重要载体的城镇化建设是构建新

发展格局的重要支撑； 二是县域经济是我国国民经济

的重要组成部分， 也是高质量发展的薄弱环节， 以县

城为重要载体的城镇化建设有利于优化经济发展空间

格局， 加快实现区域协调发展； 三是县域产业发展和

结构调整是优化我国整体供给结构的重要环节， 县域

消费是我国内需的重要组成部分， 因此推进以县城为

重要载体的城镇化建设是深化供给侧结构性改革和实

施扩大内需战略的重要结合点， 可以更好地满足人民

日益增长的美好生活需要。 由此可见， 推进以县城为

重要载体的城镇化建设是基于对新型城镇化发展阶段

科学判断的新举措， 符合我国经济社会发展实际， 能

更好满足县城居民生产生活需要和农业转移人口到县

城就业安家需求， 必将为全面提升新型城镇化发展质

量和推进经济高质量发展提供强大动力。
４
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（二） 发展目标： 推进城乡融合发展

城乡融合发展是推进新型城镇化的重要目标， 它

既是新型城镇化高质量发展的主要结果， 也是新型城

镇化高质量发展的关键动力。 目前， 相对于城镇发展

质量和城镇化效率， 城乡发展不协调、 不平衡已成为

影响我国城镇化质量的主要因素 （朱鹏华和刘学侠，
２０１７［６］）。 新型城镇化战略实施 １０ 年以来， 我国在

加快农业转移人口市民化、 优化城镇化空间布局、 提

升城市发展与治理质量、 统筹城乡发展等方面虽然取

得了显著进展， 但是城乡之间要素流动不顺畅、 产业

发展不协调、 公共资源配置不合理等问题依然突出。
在新发展阶段， 新型城镇化必然要以推进城乡融合发

展为主要目标， 通过推进农业农村现代化、 重塑新型

城乡关系、 走城乡融合发展道路， 加速推动新型城镇

化建设提质升级。 由此可见， 以县城为重要载体的城

镇化建设的发展目标必然也是城乡融合发展， 以县域

为基本单元推进城乡融合发展是新型城镇化基于新发

展阶段的战略选择。 一方面， 要大力发展县域经济，
通过产业配套设施提质增效， 夯实县城产业基础， 增

强县城产业支撑能力， 提升县城对农业转移人口的聚

集能力和质量。 与此同时， 大力推进县城建设补短板

强弱项， 推动市政公用设施、 环境基础设施、 公共服

务设施等提质升级， 提高县城对人口的承载能力， 更

好满足县城居民生产生活的需要， 以及农业转移人口

到县城就业创业和安家落户的需求。 另一方面， 充分

发挥县城连接大中城市和服务乡村纽带作用， 通过深

入推进以人为核心的新型城镇化在县域的高质量发

展， 促进县城产业发展， 以及基础设施和公共服务向

乡村延伸覆盖， 增强县域城镇化对乡村的辐射带动能

力， 加快乡村振兴和城乡融合发展。
（三） 发展原则： 坚持以人为核心

当今城镇已成为人民享受美好生活的重要载体，
新型城镇化必须坚持 “以人为核心”， 促进人的全面

发展和社会公平正义 （胡祖才， ２０２１［７］ ）。 习近平总

书记强调： “推进城镇化， 要更加注重以人为核心”，
“城镇化最基本的趋势是农村富余劳动力和农村人口

向城镇转移”， “解决好人的问题是推进新型城镇化

的关键” （中央文献研究室， ２０１７［８］ ）。 由此可见，
推进以县城为重要载体的城镇化建设必须 “以人为

核心”， 坚持以人民为中心的发展思想。 一方面， 推

进以县城为重要载体的城镇化建设要从人民群众中汲

取智慧和力量， 让广大的城乡居民都参与其中， 引导

城乡各类人才的有序流动； 另一方面， 增强县城综合

承载能力是推进县城建设的根本出发点， 要让城乡居

民都能共享推进以县城为重要载体的城镇化建设的成

果。 通过提升县城发展质量、 县城治理质量以及城镇

人口素质， 将最好的资源用于保障和改善民生， 让更

多居民享有安全健康、 较高品质的城市生活， 不断实

现人民对美好生活的向往。 一是提升农业转移人口融

入县城的能力， 加强对农民工特别是新生代农民工开

展职业技能培训， 提高其就业创业能力和融入城市社

会的能力； 二是强化县城公共服务供给能力， 推进教

育、 医疗卫生、 文化体育、 社会保障等基本公共服务

常住人口全覆盖， 加强政府、 社区和企业对农业转移

人口的人文关怀， 提升他们在县城工作生活的归属

感、 安全感和幸福感； 三是保障农业转移人口在农村

的合法权益， 解决进城落户农民工的后顾之忧。 一方

面要依法保障进城落户农民工在农村的 “三权” （土
地承包权、 宅基地使用权、 集体收益分配权）， 另一

方面要完善三项权益的自愿有偿市场化退出机制

（朱鹏华和刘学侠， ２０２３［５］ ）。 总之， 坚持以人为核

心是推进以县城为重要载体的城镇化建设的发展原

则， 坚持共同富裕的方向， 通过县域新型城镇化建设

促进人的现代化， 为全面建设社会主义现代化国家提

供强大动力和坚实支撑。
（四） 发展方略： 坚持深化体制机制改革创新

新型城镇化本质上是一个系统性改革的过程， 通

过主动变革上层建筑和调整生产关系， 提升城镇化的

水平和质量 （朱鹏华， ２０１７［１］ ）。 以县城为重要载体

的城镇化建设是新发展阶段的新型城镇化一个重要环

节， 其本质也是一个改革过程。 因此， 坚持深化体制

机制改革创新是以县城为重要载体的城镇化建设的发

展方略， 通过深化改革和推动创新为县域新型城镇化

高质量发展释放新活力、 注入新动能。 加强以县城为

重要载体的城镇化建设的制度顶层设计， 通过深化农

业转移人口市民化、 土地管理、 投融资、 县城治理、
生态环境等重点领域和关键环节体制机制改革创新，
形成有利于保障和改善民生、 促进城乡融合发展、 提

升新型城镇化质量的制度环境。 其一， 深化体制机制

改革创新的价值取向是保障和改善民生， 坚持以人为

核心的新型城镇化， 任何制度的改革创新都要以提升

县域广大城乡居民的福利为准绳， 而不是仅为少数人

５
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或资本的增值服务。 其二， 深化体制机制改革要尊重

规律， 认识、 尊重、 顺应城市发展规律， 用理性、 科

学的方法来研究、 探索县域新型城镇化的规律［９］。
充分发挥综合试点的作用， 通过在试点地区探索经

验， 再总结推广典型经验和有效做法。 其三， 在坚持

和加强党的全面领导的前提下， 深化体制机制改革的

核心是正确处理好市场、 社会和政府的关系。 要以深

化供给侧结构性改革为主线， 让市场在资源配置中起

决定性作用， 推动县域经济高质量发展； 要发挥社会

组织在县城发展和县城治理中的积极作用， 让社会力

量更多地参与到推进以县城为重要载体的城镇化建设

中来； 还要更好发挥政府的作用， 通过集中力量办大

事， 着力加强县城公共产品供给、 补短板强弱项， 推

动有效市场和有为政府更好结合， 推进新型城镇化和

乡村振兴高质量发展。

三、 以县城为重要载体的城镇化建设的主要挑战

新型城镇化战略实施以来， 我国县域城镇化取得

了巨大成就， 但也存在一些必须高度重视并着力解决

的突出问题。 比如， 关于新型城镇化的认识论、 县域

城镇化发展不充分、 县城发展相对滞后、 县城治理效

能相对不高等问题， 这些问题是以县城为重要载体的

城镇化建设所面临的主要挑战。
（一） 认识论： “城市偏向” 而非 “城乡等值”
认识是行动的先导， 一定的实践都是在一定的认

识和判断指导下进行的。 新型城镇化虽然强调格局优

化、 城乡统筹， 但是在实践中 “城市偏向” 的观念

仍然十分普遍。 从世界经济史来看， 各国在工业化和

城镇化的进程中都选择了以工业和城市为中心， 经历

了城乡关系对立和非均衡的发展阶段。 这种 “城乡

二分法” 式的发展产生了许多以 “城市偏向” 和城

乡二元结构为特征的理论。 比如， 弗郎索瓦·佩鲁的

“增长极” 理论 （Ｐｅｒｒｏｕｘ， １９５０［１０］ ）， 在此基础上，
缪尔达尔提出了循环积累因果理论 （Ｍｙｒｄａｌ， １９５７［１１］），
同时赫希曼提出了核心与边缘区理论 （Ｈｉｒｓｈｍａｎ，
１９５８［１２］）； 以 “刘易斯－拉尼斯－费景汉” 模型为基

础的城乡二元经济结构理论 （Ｌｅｗｉｓ， １９５４［１３］； Ｒａｎｉｓ
和 Ｆｅｉ， １９６１［１４］ ）， 以及戴尔·乔根森和迈克尔·托

达罗对其反思而分别提出的 “乔根森” 模型 （ Ｊｏｒ⁃

ｇｅｎｓｏｎ， １９６７［１５］ ） 和 “托 达 罗 ” 模 型 （ Ｔｏｄａｒｏ，
１９６９［１６］）。 这些理论对包括我国在内的世界各国理论

界都产生了十分广泛的影响。 事实上， “城市偏向”
的城乡关系使绝大部分资源流向城市， 是导致城乡发

展失衡的根本原因 （Ｌｉｐｔｏｎ， １９７７［１７］ ）。 “城乡二分

法” 式的发展模式， 忽略了社会发展的本质意义

（ＭｃＧｅｅ， ２００８［１８］）。 由于发展阶段的限制， 新中国

成立以来， 我国在相当长的一段时间内也采取了

“城市偏向” 的发展模式， 并由此形成了根深蒂固的

“城市偏向” 观念， 改变这种观念是以县城为重要载

体的城镇化建设的首要挑战。 当前， 新型城镇化已迈

入新阶段， 要将农村看作独立的战略地区， 而不是城

市的附属物， 赋予农村和城市完全平等的主体地位，
在此前提下建立推动新型城镇化高质量发展的体制机

制和政策体系 （王立胜等， ２０１８［１９］）。 这在理论上要

摒弃西方的 “城市偏向” 理论， 回归马克思主义城

乡关系理论， 坚持以新发展理念引领新型城镇化建

设。 城市和农村是一个有机的空间整体， 特别是在县

域新型城镇化建设中， 要通过城乡要素平等双向流

动， 实现城市和乡村互动均衡发展。 在价值层面和认

知层面上， 树立 “城乡等值” 的观念是推进以县城

为重要载体的城镇化建设的关键， 必将引起思想和实

践的重大变革。
（二） 城镇化格局： 城镇化发展不平衡不充分

２０２２年年底， 我国城镇常驻居民为 ９２ ０７１万人，
城镇化率为 ６５ ２２％， 已超过世界平均水平 （２０２０ 年

底为 ５６ １６％）， 仍低于上中等收入国家平均水平

（２０２０年年底为 ６７ ５７％）。① 从整体上来看， 在新型

城镇化建设中我国城镇化格局取得了显著成效， 初步

形成了大中小城市与小城镇协调发展的城镇化新格

局。 但是， 城镇化发展不平衡不充分问题尚未从根本

上消除， 一些超大特大城市的 “大城市病” 问题突

出， 与此同时绝大多数县城 （中小城市） 功能品质

存在诸多短板弱项 （胡祖才， ２０２１［２０］ ）。 从省域来

看， 即便不考虑直辖市和西藏自治区， ２０２０年我国常

住人口城镇化率最高的广东省 （７４ １４％） 与最低的云

南省 （５０ ０４％） 也相差 ２４ １ 个百分点， 省域城镇化

率标准差为 １１ ０５％； 从八大经济区域来看， ２０２０ 年

我国东部沿海 （７５ ２４％）、 南部沿海 （７２ １０％） 和

６
① 数据来源： 国家统计局年度数据库， 世界银行公开数据库。
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东北地区 （６７ ７２％） 的常住人口城镇化率已超过上

中等收入国家平均水平 （ ６７ ５７％）， 而西南地区

（５６ ０４％） 和大西北地区 （５５ ０１％） 仍低于世界平

均水平 （５６ １６％）。① 东南沿海地区、 城市群、 大城

市不仅城镇化率较高， 它们的水、 电、 路、 气、 信息

网络等城市基础设施以及教育、 医疗、 文化、 社会保

障等公共服务水平也明显高于中西部地区、 中小城市

特别是县城。 城镇化发展不充分主要表现在以县城为

主的中小城市的城镇化水平和质量不高， 难以支撑起

新型城镇化高质量发展。 ２０２０ 年年底， 我国乡镇内

农民工为 １１ ６０１万人， 乡镇外县内农民工为 ３ ９９６万
人， 分别占农民工总数 （２８ ５６０ 万人） 的 ４０ ６％和

１４ ０％ （叶兴庆， ２０２１［２１］ ）。 ２０２０ 年， 我国县城城市

人口密度为 １ ８６９ 人 ／平方公里， 低于全国城市人口

平均密度 ２ ７７８ 人 ／平方公里［２２］。 由此可见， 目前我

国县城的人口聚集能力较弱， 农业转移人口市民化的

质量也不高。
（三） 城市发展： 县城发展相对滞后

新型城镇化建设以来， 我国大中小城市和小城镇

都取得了巨大的发展成就， 但县城的发展相对滞后。
从经济发展来看， 县城虽然具备一般城市发展的基

础， 但县域经济发展整体相对落后， 且发展不平衡较

为突出。 ２０２０ 年， 我国县域人均 ＧＤＰ 为 ４８ ９７９ 元，
远低于全国平均水平 （７１ ８２８ 元）； 县域第二产业增

加值为 ２０ ６７７ ５ 亿元， 仅占全国 （３８３ ５６２ ４ 亿元）
的 ５ ４％ ； 县域第三产业增加值为 ２２ ８０８ ９亿元， 仅

占全国 （５５１ ９７３ ７ 亿元） 的 ４ １％； ２０２０ 年度地方

一般公共预算收入不足 １亿元的县有 １２０个， 它们共

计收入 ６３３ ９８６ 万元， 少于嘉善县 （７１７ ８８３ 万元）、
宁海县 （６７９ １３８ 万元）、 长兴县 （６７５ ５３９ 万元）、
德清县 （６７０ ８２０ 万元） 等县， 仅是县级市昆山市

（４ ２８０ ０２８万元） 的 １４ ８％。 从城市基础设施建设来

看 （见表 １）， 我国县城在供水普及率、 燃气普及率、
污水处理率、 人均公园绿地面积、 建成区绿化覆盖

率、 建成区绿地率等方面都明显低于全国城市平均水

平。 ２０２０年， 我国县城市政公用设施建设固定资产投

资完成 ３８ ８８４ ３亿元， 仅占同期城市市政公用设施建设

固定资产投资 （２２ ２８３ ９亿元） 比重的 １７ ４％。 从城市

基本公共服务来看， 县城的教育、 医疗、 文化、 体

育、 社保等公共服务整体水平均低于全国城市平均水

平。 比如， ２０２０ 年全国城市每万人医疗机构床位数

为 ８８ １张， 同期县城医疗机构床位数平均仅为 ４８ ８
张； 城市提供住宿的民政机构床位每万人平均 ４０ ８
张， 同期县城仅有 ３４ ９张［２２－２４］。

表 １ 全国城市和县城市政共用设施水平 （２０２０ 年）

指标

供水

普及率

（％）

燃气

普及率

（％）

人均道路

面积

（平方米）

污水

处理率

（％）

人均公园

绿地面积

（平方米）

建成区绿化

覆盖率

（％）

建成区

绿地率

（％）

每万人

拥有公厕

（座）

全国城市平均水平 ９９ ９９ ９７ ８７ １８ ０４ ９７ ５３ １４ ７８ ４２ ０６ ３８ ２４ ３ ０７

全国县城平均水平 ９６ ６６ ８９ ０７ １８ ９２ ９５ ０５ １３ ４４ ３７ ５８ ３３ ５５ ３ ５１

　 　 数据来源： 《中国县城建设统计年鉴 （２０２０） 》 ［２２］ 、 《中国县域统计年鉴 （２０２１县市卷） 》 ［２３］ 、 《中国城市建设统计年鉴 （２０２２） 》 ［２４］ 。

（四） 城市治理： 县城治理效能相对不高

提升城市治理效能是新型城镇化的重要内容， 相

对于行政级别高、 市场发达、 社会组织活跃、 人才济

济的大城市， 我国县城治理效能相对不高。 从治理理

念来看， 相对于现代化的大都市， 县城普遍存在治理

理念滞后的问题。 主要表现在县城的决策层和职能部

门的官本位思想严重， 依法治理的观念淡漠， 推进治

理现代化的方向不明。 从行政管理体制来看， 县城虽

然体系完整、 功能完备， 但其行政级别低， 在城市行

政体系中处于末端。 在行政力量和政策偏好驱动要素

的背景下， 县城的治理体系存在弱项、 治理能力相对

不足。 ２０２０年， 我国县城一般公共预算收入３１４ ９１６ ６２１
万元， 支出 ９３８ ７２２ ２１２ 万元， 收入仅是支出的

３３ ５％。 县级财政赤字率相对较高， 中西部地区尤为

突出， 财政收入大于支出的县仅占 ２ ３％［２３］。 行政管

理体制的藩篱叠加财政困境， 直接限制了县城治理体

系和治理能力的现代化进程。 从市场化程度来看， 县

城与大城市有明显的差距， 政商关系、 营商环境以及

市场环境发展相对滞后。 这导致市场主体参与县城治

理的水平不高， 城市综合承载能力偏弱。 从社会组织

７
① 数据来源： 国家统计局地区年度数据库， 经作者计算。
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的参与程度来看， ２０２０ 年年底我国社会组织登记总

数为 ８９４ １６２ 个， 县城的社会组织占比不高 （约
３８ ５％）、 能力不强、 参与治理的机会也较少， 县城

治理中 “社会失灵” 现象普遍［２３］。 从治理队伍来

看， 大中城市的公务员选拔竞争激烈、 总体素质较

高， 而县城的公务员因工资待遇较低、 教育等基本公

共服务质量不高， 难于招到和留住优秀人才。 从治理

方式来看， 县城治理的责任分布在不同的职能部门

（至少存在九类治理实践）， 各部门之间缺乏有效的

工作协调， 职责交叉、 不清的问题突出， 难以形成治

理合力 （吴晓林， ２０２１［２５］）。 当前我国也有许多县城

开启了智慧城市建设， 覆盖了产业、 政务、 交通、 教

育、 医疗、 公共服务等几乎全部领域。 但由于数字化

的综合性技术平台不完善， 无法彻底解决信息不对

称、 不全面的难题， 在县城治理中往往是 “头痛医

头、 脚痛医脚”， 只能从 “群体” 出发而不能实现

“以人为本” 的精细化治理 （朱鹏华和刘学侠，
２０２３［５］）。 这造成了智慧城市建设尽管投入了大量的

财力、 物力和人力， 但很难发挥其应有的作用、 达到

“标本兼治” 的效果。

四、 以县城为重要载体的城镇化建设的实践路径

在新发展阶段， 推进以县城为重要载体的城镇化

建设是推动以人为核心的新型城镇化高质量发展的战

略举措， 也是中国式现代化的实践新方略。 习近平总

书记强调： “人民城市人民建、 人民城市为人民。 城

市是人集中生活的地方， 城市建设必须把让人民宜居

安居放在首位， 把最好的资源留给人民。” ［２６］面对问

题和挑战， 推进县域新型城镇化建设必须坚持以人为

核心， 科学地确立实践方向、 夯实实践基础、 坚守实

践要求、 突出实践特色。
（一） 实践方向： 科学定位， 分类推进

我国不同地区的县城在资源禀赋、 人文历史、 经

济社会基础等方面都不尽相同， 即使在同一个都市圈

或城市群内， 县域经济的发展也呈现多样性和复杂性

的特征。 因此， 推进以县城为重要载体的城镇化建设

不能简单一刀切、 统一标准、 同步推进， 必须尊重城

镇化规律和县城发展规律， 根据区位条件、 资源环境

承载能力、 产业基础、 发展阶段、 功能定位等， 科学

确定不同类型县城的新型城镇化路径。 第一类： 大城

市周边的县城， 加强统筹对接大城市的发展规划， 重

点将自身打造成为与邻近大城市通勤便捷、 产业配

套、 功能互补的卫星县城。 位于城市群和都市圈之内

的县城， 邻近全国性或区域性中心城市， 应借助城市

群一体化发展和都市圈同城化建设的机遇， 充分利用

大城市的辐射带动功能， 实现自身快速发展。 以城际

轨道交通对接为突破口， 主动承接大城市的产业和人

口转移， 专业市场和物流基地的建设， 以及密集公共

服务资源的疏解， 为优化城镇化空间格局提供有力支

撑。 第二类： 专业功能型县城， 重点强化其优势和特

色， 发展成为先进制造之城、 文化旅游之城、 商贸物

流之城、 边境特色之城。 对于具有特色资源、 产业基

础、 区位和交通等优势的县城， 要通过政府规划引

导、 市场化运作， 依托优势资源发展特色经济和支柱

产业， 依托区位、 交通优势发展商贸物流产业， 着力

提升县城的就业吸纳能力。 对于远离中心城市且规模

较小的边境县城， 应充分发挥其开放前沿的作用， 着

重发展边境贸易和特色产业， 同时补齐基础设施和公

共服务短板， 提升其守边固边能力。 第三类： 农产品

主产区的县城， 重点通过集聚发展农村二三产业， 将

自身打造成为支撑农业农村现代化的特色县城。 位于

农产品主产区内的县城， 农业发展条件较好， 但经济

实力不强， 人口集聚能力有限。 这类县城应突出其主

体功能， 有效服务农业高质量发展， 维护国家粮食安

全。 同时， 要聚焦延长农业产业链， 通过大力发展农

产品加工业以及农业生产性服务业， 更多地集聚农业

转移人口， 使他们在县城完成城镇化。 第四类： 重点

生态功能区的县城， 有序承接生态地区超载人口转

移， 发展成为生态宜居之城。 位于重点生态功能区内

的县城， 应聚焦服务于生态产品的供给， 保障国家的

生态安全。 这类县城受自然地理环境的约束， 一般不

适宜大规模发展制造业， 而应根据自身条件发展绿色

产业和清洁能源， 为筑牢生态安全屏障提供支撑。 同

时， 政府要创新财政转移支付方式， 提升公共基础设

施水平和公共服务供给能力， 提高生态地区超载转移

人口市民化质量。 第五类： 人口流失型县城， 重点盘

活城镇建设用地存量、 构建多元化的产业体系， 发展

成为宜居宜业的紧凑型城市。 资源枯竭、 产业衰落、
公共资源质量不高是人口流失较为严重县城的主要特

征， 也是造成 “小城市病” 的主要原因。 这类县城

应严控城镇建设用地增量， 转向紧凑型发展模式， 通

过支持产业多元化发展， 培育有特色、 有活力、 有竞

争力的新业态， 提升留守人口的收入和消费水平。 同

时， 政府要加强保障和改善民生， 通过调整公共服务

８
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资源的配置， 推动人口适度集中， 提升县城治理效能

（朱鹏华和刘学侠 ， ２０２３［５］）。
（二） 实践基础： 产城融合， 智慧发展

产业是推进以县城为重要载体城镇化建设的根

基， 有产业集聚， 才有人口集聚， 要统筹产业发展、
市政设施建设以及公共服务供给， 高质量地推进县城

发展。 市场的 “无形之手” 和政府的 “有形之手”
是城镇化的两个动力之源， 而市场实力不强和政府治

理效能不高， 是县域的新型城镇化建设相对滞后的根

本原因 （朱鹏华， ２０１７［１］ ）。 在培育发展县城特色优

势产业方面， 要充分发挥市场在资源配置中的决定性

作用， 根据自身比较优势， 主动有序承接大城市转移

的产业， 促进本地产业优化升级。 农业是县域经济的

基础， 县城要以 “农头工尾” “粮头食尾” 为抓手，
重点发展农业生产性服务业， 促进农产品加工业集群

发展。 在增强县城的产业支撑力的同时， 还要提高产

业平台功能与健全商贸流通网络。 一方面， 要依托县

城的产业聚集区、 开发区、 创业园等各类平台， 完善

公共配套设施， 引导县域产业集中集聚高质量发展，
提升农业转移人口工作和生活质量； 另一方面， 发展

物流中心和专业市场， 打造各具特色的县城制造业品

和农副产品分拨中转地。 建设服务城市消费的生鲜食

品低温加工处理中心， 完善县城的冷链物流设施。 特

别地， 产城融合发展的核心是 “人”， 结合县城的产

业发展实际， 有针对性、 高质量地开展农民工职业技

能培训， 提升其技能素质和就业创业能力。
市政设施建设和公共服务供给方面， 要更好地发

挥政府作用， 在公共服务、 环境卫生、 市政公用、 产

业配套等公共设施提级扩能中推进智慧城市建设。 现

代化的一大特征就是智能化， 把城市管理者从繁杂的

城市治理、 劳动者从繁重的城市生产劳动、 市民从繁

琐的城市生活中解放出来。 因此， 新型城镇化高质量

发展要在科学化、 智能化、 人性化上下功夫， 这同时

要求以县城为重要载体的城镇化建设要走智慧发展之

路。 建设新型基础设施， 推进数字化改造是县城智慧

发展的基础工程。 在加速 ５Ｇ 网络全覆盖和高速光纤

宽带网络建设的基础上， 将县城交通、 水、 电、 气、
热等市政设施进行智能化改造， 建立基于各种传感器

和物联网的智能化管理平台和大数据处理平台， 推行

县城运行一网统管， 降低城市治理成本， 提高市政基

础设施运行效率和安全性能。 推行政务服务和公共服

务一网通办、 通享， 提升市场主体和居民的办事便利

度、 满意度和获得感， 增进县城民生福祉。 习近平总

书记强调： “要提高城市治理水平， 推动治理手段、
治理模式、 治理理念创新， 加快建设智慧城市， 率先

构建经济治理、 社会治理、 城市治理统筹推进和有机

衔接的治理体系。” ［２６］对于县城而言， 要 “像绣花一

样” 治理城市， 要把 “以人为核心的新型城镇化”
落实到每一个活生生的个体上。 这也是新型城镇化迈

入新发展阶段， 建设智慧城市的新特点， 从满足城市

居民一般性和公共性需求转向满足特殊情境、 个性化

和偶然性需求， 真正做到体贴入微， 做到有求必应，
不断提升智慧城市建设质量， 使县城变得更加宜居、
宜业、 宜游。 此外， 为适应社会主义市场经济体制和

国家治理现代化对于行政管理体制扁平化的要求， 应

在前期试点经验的基础上， 有序推行省直管县 （市）
改革。 事实证明， 这种行政管理体制的改革能有效促

进县域经济发展 （韦东明等， ２０２１［２７］）， 进而提升县

级政府行政管理和公共服务能力。
（三） 实践要求： 城乡互动， 融合发展

在 “城乡等值” 理念的引领下， 坚持城乡互动、
融合发展， 是新发展阶段推进县域新型城镇化的必然

要求。 县城作为功能完备的行政单元， 位于 “城尾

乡头”， 具备完整的城镇化基础， 是连接城市、 服务

乡村的天然载体。 ２０２１ 年年底， 我国约有 ７ ４ 亿人

口居住在县域， 农村人口 （４ ９８ 亿） 中的大部分也

居住在县域。① 县城作为大中城市和乡村之间联系的

纽带， 既是县域信息聚集与扩散的中心， 也是县域经

济的核心与龙头。 因此， 在推进以县城为重要载体的

城镇化建设中， 县城是推进城乡融合发展的主要阵

地， 发挥着接受大城市辐射、 带动小城镇发展的承上

启下重要作用。 一是提升大中城市辐射县域乡村的衔

接功能。 从空间格局上看， 发挥大中城市在乡村振兴

中的引领作用， 真正实现 “以城带乡、 以工促农”，
必须考虑县城这个中间环节。 县城是畅通城乡资源双

向自由流动的通道和纽带， 通过建立链接大中城市龙

头企业与县域乡村产业经营主体的合作平台， 推动形

成全产业链合作模式， 让彼此实现优势互补、 共同发

展。 发展生产性服务业是大中城市跨区域带动乡村振

兴的重要举措， 县城要发挥重要的节点和桥梁作用，

９
① 数据来源： 国家统计局年度数据库。



·研究阐释党的二十大精神· 　 ２０２３年第 ６期

推动形成全域覆盖的农业全产业链需求的生产服务、
加工仓储、 流通营销等供应链网络 （王立胜， ２０２２［２８］）。
二是推动县域内城乡产业融合发展。 城乡要素自由流

动和平等交换是实现产业融合发展的基础， 在充分保

障农业转移人口在农村各项合法权益的基础上加快其

在县域实现市民化， 通过创新各类激励政策引导县城

人才返乡入乡创业。 以探索实施农村集体经营性建设

用地入市制度为契机盘活农村闲置资源， 鼓励县城工

商资本 “回乡” 为农村产业发展提供资金、 技术、
管理、 数据等支持， 建立有利于涉农科研成果转化推

广的激励机制和利益分享机制。 优化提升县城各类产

业园区， 搭建县域城乡产业协同发展平台， 建设联结

城乡的农贸市场网络、 电商平台、 冷链物流， 提升农

产品进城和工业品入乡效率。 将镇打造成城乡产业融

合的重要载体， 实现乡村经济多元化和农业全产业链

发展， 形成内源型城乡融合发展新格局 （王立胜，
２０２０［２］）。 三是推进县城基础设施向乡村延伸。 在加

快县城基础设施补短板强弱项的基础上， 推进县城基

础设施向乡村延伸， 实现城乡基础设施统一规划、 建

设和管护。 健全城乡基础设施一体化规划机制， 在县

域内统筹布局道路、 交通、 供水、 供热、 供气、 供

电、 通信等设施。 以县政府为责任主体， 健全城乡基

础设施一体化建设机制， 形成分级分类多元化的投入

体系。 明确基础设施产权归属和管护责任主体， 引入

市场化运作， 建立城乡一体化管护机制。 四是推进县

城公共服务向乡村覆盖。 在提升县城公共服务水平和

质量的基础上， 大力推进县域公共服务全覆盖， 使城

乡基本公共服务标准统一、 制度并轨。 以县域为单

元， 建立城乡教育联合体， 全面实行义务教育教师

“县管校聘” 以及县域内校长教师交流轮岗， 推动优

质教育资源均衡配置、 城乡共享。 引导县级医院与乡

镇卫生院建立医疗卫生共同体， 通过派驻、 巡诊、 轮

岗等方式， 形成医疗卫生县域网络化服务运行机制，
提升乡村医疗服务能力。 统筹县域城乡公共文化设施

布局、 服务供给和队伍建设， 构建政府、 市场、 社会

共同参与城乡公共文化服务体系建设的格局， 推动县

城文化资源向乡村覆盖。 完善城乡统一的社会保险制

度， 建立县乡村衔接的三级养老服务网络， 形成普惠

型、 互助性等多层次农村养老保障体系。 统筹城乡社

会救助体系， 提升城乡特别是乡村困难群众的基本生

活保障水平。 推进巩固拓展脱贫攻坚成果同乡村振兴

有效衔接， 健全乡村治理机制、 增强乡村治理能力，

守住不发生规模性返贫底线 （王立胜， ２０２２［２８］）。
（四） 实践特色： 文化传承， 绿色发展

文化是国家发展、 民族振兴的重要力量， 也是县

域新型城镇化的重要支撑。 由于最接近基层和农村，
县城具有较强的地方性特征， 很好地保留了地域文化

遗产和风俗习惯。 在推进以县城为重要载体的城镇化

建设中， 应加强自然历史文化遗产的保护和传承， 建

设有历史记忆、 文化脉络、 地域风貌、 民族特点的美

丽县城。 正如习近平总书记强调： “一个城市的历史

遗迹、 文化古迹、 人文底蕴， 是城市生命的一部分。
文化底蕴毁掉了， 城市建得再新再好， 也是缺乏生命

力的。 要把老城区改造提升同保护历史遗迹、 保存历

史文脉统一起来， 既要改善人居环境， 又要保护历史

文化底蕴， 让历史文化和现代生活融为一体。” ［２９］一
方面， 要在县城更新中保护历史和民族文化遗产， 将

文化文物保护与城市功能提质升级结合起来， 提高城

市发展质量。 既要整体保护历史文化名城名镇、 历史

文化街区和民族风情小镇， 也要在活化利用中保护革

命文物、 红色遗址、 历史建筑、 工业遗产等。 另一方

面， 要在县城新区建设中融入传统文化元素， 与原有

的自然人文特征相协调。 推动非物质文化遗产融入县

城建设， 通过发掘城市文化资源以及建筑设计的传承

创新， 延续历史文脉， 避免千城一面。 总之， 县城的

更新和建设要注重传承优秀传统文化， 保存县域的文

化记忆， 推动地方特色文化发展。 同时， 也要注重文

化多样化发展， 促进传统与现代、 本土与外来文化的

相互交融， 形成多元开放的现代县城文化。
绿色是新型城镇化的底色， 要将绿色发展理念融

入以县城为重要载体的城镇化建设， 加强环境保护和

生态修复力度， 节约集约利用资源， 推动形成绿色循

环低碳的生产生活方式和城市建设运营模式， 全面提

升县城发展和治理质量。 一是建设人与自然和谐共生

的美丽县城。 依托县城的自然地理条件建设生态绿色

廊道， 实施生态修复工程， 将荒山坡地、 废弃地、 污

染土地等进行国土绿化， 加强城市公园和绿地建设，
提升建成区绿化覆盖率和绿地率。 修复江河、 湖泊、
滨海地带等湿地生态和水环境， 对其进行生态化改

造， 恢复和增强水体自净能力， 彻底消除黑臭水体。
同时， 完善县城基础设施和公共服务， 增加公共活动

空间， 推动发展城市新业态、 新功能， 提升县城治理

效能， 增进县城民生福祉。 二是增强县城垃圾和污水

收集处理能力。 在县城市政设施提档升级中， 改造垃
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圾房和转运站， 因地制宜建设生活垃圾分类处理系统

和焚烧处理设施， 合理布局医疗等危险废弃物收集和

集中利用处置设施， 推进大宗固体废弃物综合利用。
提升县城的污水管网收集能力， 推进雨污分流改造，
扩容改造现有的污水处理厂， 逐步推行污水资源化利

用和污泥无害化处置， 严防县城的污染 “上山下

乡”。 三是推进绿色循环低碳的生产生活方式。 在县

城产业发展布局中严格控制高耗能、 高排放行业发展，

推进各类产业园区实施循环化改造。 鼓励非化石能源

消费和分布式能源发展， 公共交通工具和物流配送、
市政环卫等车辆电动化。 实施绿色建筑行动， 推广绿

色建材、 绿色建筑、 绿色施工。 推广文明健康绿色的

生活习惯， 减少一次性消费品和包装用材消耗， 同时

推广节能低碳节水用品和环保再生产品。 广泛发动组

织群众参与县城环境治理， 开展县城绿色生活创建行

动， 提倡绿色出行， 以及绿色家庭和绿色社区建设。
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地方政府债务与区域协调发展研究
———基于半参数空间面板向量自回归模型的分析
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［摘　 要］ 地方政府债务在区域经济发展中扮演着重要角色， 探讨地方政府债务的时空分布是否

均衡、 时空经济效应是否存在区域异质性， 不仅有利于加强地方政府债务管理， 也切合我国当下新型

城镇化和区域协调的政策背景与发展方向。 本文从地方政府债券发行实际出发， 建立半参数空间面板

向量自回归模型， 分析增量和存量地方政府债务在时间和空间上的经济效应， 并根据举债冲击的时空

传导效应， 讨论地方政府债务在区域协调发展中的作用。 研究发现： 地方政府债务时空分布和举债冲

击在新增地方政府债务、 基础设施存量和人民生活福利水平之间的时空传导效应的共同作用下， 区域

经济未能实现彼此协同促进、 共同发展， 区域经济协调发展任重而道远。 在此基础上， 本文提出改革

地方政府债券发行额度分配制度、 支持国家重点区域发展战略、 关注区域债务风险等政策建议， 以促

进区域经济协调、 可持续和高质量发展。
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ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｂｏｎｄｓ， ｅｓｔａｂｌｉｓｈｅｓ ａ Ｓｅｍｉ⁃ｐａｒａｍｅｔｒｉｃ Ｓｐａｔｉａｌ Ｐａｎｅｌ Ｖｅｃｔｏｒ Ａｕｔｏｒｅｇｒｅｓｓｉｖｅ ｍｏｄｅｌ （ ＳＳＰＶＡＲ），
ａｎａｌｙｚｅｓ ｔｈｅ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ ｉｎｃｒｅｍｅｎｔａｌ ａｎｄ ｅｘｉｓｔｉｎｇ ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｄｅｂｔ ｉｎ ｔｉｍｅ ａｎｄ ｓｐａｃｅ， ａｎｄ
ｄｉｓｃｕｓｓｅｓ ｔｈｅ ｒｏｌｅ ｏｆ ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｄｅｂｔ ｉｎ ｃｏｏｒｄｉｎａｔｅｄ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ａｃｃｏｒｄｉｎｇ ｔｏ ｔｈｅ ｓｐａｔｉｏ⁃
ｔｅｍｐｏｒａｌ ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｄｅｂｔ ｓｈｏｃｋ Ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｕｎｄｅｒ ｔｈｅ ｊｏｉｎｔ ａｃｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ ｓｐａｔｉｏ⁃ｔｅｍｐｏｒａｌ
ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｎｅｗ ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｄｅｂｔ， ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｓｔｏｃｋ ａｎｄ ｐｅｏｐｌｅｓ ｌｉｖｉｎｇ ａｎｄ ｗｅｌｆａｒｅ
ｌｅｖｅｌ， ｔｈｅ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｅｃｏｎｏｍｙ ｈａｓ ｆａｉｌｅｄ ｔｏ ａｃｈｉｅｖｅ ｍｕｔｕａｌ ｓｙｎｅｒｇｙ ａｎｄ ｃｏｍｍｏｎ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ａｎｄ ｔｈｅ
ｃｏｏｒｄｉｎａｔｅｄ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ ｔｈｅ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｅｃｏｎｏｍｙ ｈａｓ ａ ｌｏｎｇ ｗａｙ ｔｏ ｇｏ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｉｓ， ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｐｒｏｐｏｓｅｓ ｔｏ
ｒｅｆｏｒｍ ｔｈｅ ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ｓｙｓｔｅｍ ｏｆ ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｂｏｎｄ ｉｓｓｕａｎｃｅ ｑｕｏｔａｓ， ｓｕｐｐｏｒｔ ｔｈｅ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｓｔｒａｔｅｇｙ ｏｆ ｋｅｙ
ｎａｔｉｏｎａｌ ｒｅｇｉｏｎｓ， ａｎｄ ｐａｙ ａｔｔｅｎｔｉｏｎ ｔｏ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｄｅｂｔ ｒｉｓｋｓ ｔｏ ｐｒｏｍｏｔｅ ｔｈｅ ｃｏｏｒｄｉｎａｔｉｏｎ， ｓｕｓｔａｉｎａｂｉｌｉｔｙ ａｎｄ ｈｉｇｈ⁃
ｑｕａｌｉｔｙ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｅｃｏｎｏｍｉｅｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｄｅｂｔ　 Ｃｏｏｒｄｉｎａｔｅｄ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ　 ＳＳＰＶＡＲ
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一、 引言

区域协调、 高质量发展， 是我国现阶段区域发展

的两大核心主题， 是 “十四五” 时期经济发展的难

点， 也是推动构建 “双循环” 新发展格局的重点之

一。 党的二十大报告强调继续推动区域协调发展， 其

意义在于加快欠发达地区经济发展， 从而缓解并逐步

缩小区域间经济差距， 充分发挥各地区的比较优势， 积

极开展区域合作， 促进全国各地区的共同繁荣和发展。
当前， 我国经济已进入高质量发展阶段， 发展具有多方

面的优势和条件， 但发展不平衡性问题仍然突出， 协调

好区域间经济发展步伐至关重要。 习近平总书记指出，
区域协调发展的基本要求是实现基本公共服务均等化，
基础设施通达程度比较均衡 （习近平， ２０１９［１］ ）。 而建

设互联互通的基础设施和均衡一致的公共服务体系， 需

要财税和金融政策倾斜， 给予欠发达地区资金支持。 地

方政府作为区域发展的重要主体， 其财税政策组合与区

域经济发展密切相关。 其中， 地方政府债券是地方财政

投融资的重要财政政策工具， 自 ２０１５ 年新 《预算法》
赋予地方政府举债权以来， 地方政府债务快速扩张， 在

经济建设与社会民生等领域发挥了积极的作用， 在区域

经济发展中的作用日益凸显。 因此， 研究地方政府债务

在区域协调发展中的作用具有重要的现实意义。
对地方政府债务在区域协调发展中作用的判断，

主要基于两个层面： 一是地方政府债务分布是否具有

区域协调性， 二是地方政府债务在不同区域经济发展

中发挥的作用是否一致。 从中国地方政府债券发行实

践看， 目前中国地方政府债务呈现区域分布不平衡的

特点， 使得区域债务情况进一步分化。 从 “四大板

块” 整体债务情况 （见图 １） 看， 增量和存量地方政

府债务均主要集中在东部地区， 中部地区次之。 然而

东部地区的债务负担相对较轻， 偿债压力主要集中在

西部地区和东北地区， 东北地区的偿债压力尤重， 即

经济落后地区地方政府杠杆率较高， 地方政府负债的

经济效应较低 （殷剑峰等， ２０２０［２］ ）。 这是因为中央

在分配新增债务限额时考虑地方政府主体的偿债能力

和资金需求， 中西部地区和东北地区相对较高的债务

率使得新增地方政府债务限额低于东部地区省份， 同

时较大的还债压力导致区域资金紧张， 进一步影响地

区发展 （Ｑｕ 等， ２０１９［３］ ）， 形成恶性循环， 最终影

响区域经济协调发展。
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图 １　 ２０２１ 年中国 “四大板块” 债务情况

　 　 资料来源： 根据中国地方政府债券信息公开平台数据整理。

具体到省份来看 （见图 ２）， 地方政府债券支持

区域发展战略项目建设， 各地区争取地方政府债务限

额加强基础设施建设， 大力发展经济。 然而， 地方政

府债务在不同区域经济发展中发挥的作用可能存在差

别。 以 “京津冀” 经济带为例， 北京和天津债务水

平基本持平， 但债务率却相差很多， 而河北则呈现高

债务存量水平和高债务率并存的状态。 由此可见， 在

地理禀赋相近、 “京津冀协同发展” 区域战略政策相

似的三个省域， 地方政府债务与经济发展的关系表现

为不同的结果， 说明地方政府债务支持基础设施建设

的经济效应存在区域异质性。 因此， 为了科学有效地

提高地方政府债务管理水平， 发挥地方政府债务的经

济效应， 应更加准确地认识地方政府债务在区域协调

发展中的作用。
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图 ２　 ２０２１ 年中国各省份地方政府债务情况

　 　 资料来源： 根据中国地方政府债券信息公开平台数据整理。
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　 　 基于此， 本文结合地方政府债务资金支持基础设

施建设， 实现经济发展的经济实践， 建立半参数空间

面板向量自回归模型， 实证分析增量债务和存量债务

在区域协调发展中的作用。

二、 文献综述

平衡地方政府债务与区域协调发展的关系需要处

理好债务管理与稳定增长、 协调发展的关系。 然而，
地方政府债券发行实践表明， 地方政府债务的经济效

应存在区域异质性。 回顾文献发现， 这种异质性与地

区经济禀赋、 地方政府行为等因素有关， 影响区域协

调发展。
一方面， 地方政府债券的发行， 能够促进地区经

济发展 （Ｅａｔｏｎ， １９９３［４］； Ａｆｏｎｓｏ 等， ２０１０［５］； 贾俊雪

和郭庆旺， ２０１１［６］； 范剑勇和莫家伟， ２０１４［７］； 崔智

星等， ２０２１［８］）。 地方政府官员在对政治利益与经济

利益双重追求的驱使下， 债务资金更多地用于生产性

投资， 加强地区城乡基础设施建设， 形成大量优质资

产， 增加全社会投资总需求， 进而通过乘数效应拉动

地区经济增长， 即通过资本积累和全要素生产率促进

经济发展 （程宇丹和龚六堂， ２０１４［９］ ）。 其次， 地方

政府债务的发行为地区营造了良好的投资环境， 吸引

社会资本， 增加全社会的资本总供给， 提振地区经

济， 改善居民生活质量， 吸引更多的人力资源助力经

济发展。
另一方面， 地方政府债券的发行会在一定程度上

抑制地区经济发展 （ Ｇｒｏｂéｔｙ， ２０１８［１０］； 刁伟涛，
２０１７［１１］； 孙烨和韩哲， ２０１９［１２］ ）。 具体表现为： 第

一， 当公共部门和私人部门争夺同样的资源时， 通过

税收、 利率以及通货膨胀等路径 “挤出” 私人投资

（Ｃｏｃｈｒａｎｅ， ２０１１［１３］ ）， 造成资本的错配， 抑制经济

增长。 第二， 债务资金使用不规范或违法违规使用也

会对经济发展产生负面影响。 梳理多省份专项债专项

审计报告发现， 专项债券资金的闲置和浪费， 使得债

务资金难以完全转化为实际投资； 严重地， 个别省份

出现违法违规使用债务资金用于发放工资、 差旅费及

购买理财或投向其他项目建设等， 偿债能力堪忧； 还

有个别地方政府为暂时缓解财政压力或财政资金紧张

等原因， 采用借新债还旧债的方式， 不仅会挤占流动

性抑制产出， 还会提高本地区的债务负担， 拖累地区

经济发展 （刘蓉和李娜， ２０２１［１４］）。 第三， 地方政府

之间处于不断博弈的状态 （ Ｔｕｒｎｏｖｓｋｙ 和 Ｆｉｓｈｅｒ，

１９９５［１５］）， 存在地理空间上 “邻居” 间的策略互动

机制， 地方政府会通过观察其他个体的行为来调整自

身的政策选择， 以争取更多的资源 （秦士坤等，
２０２１［１６］）。 地区间 “以邻为壑” 式的恶性竞争会导

致区域产业结构趋同、 盲目建设、 重复建设， 扩大区

域居民收入差距。
此外， 越来越多学者发现地方政府债务余额与经济

发展水平呈非线性关系 （Ｒｅｉｎｈａｒｔ 和 Ｒｏｇｏｆｆ， ２０１０［１７］；
Ｂａｕｍ等， ２０１３［１８］； Ｂｒｉｄａ 等， ２０１７［１９］； Ｚｈａｏ 等， ２０１９［２０］）。
基于地方政府债务与区域经济发展的复杂关系， 学者

们采用非线性动态模型 （Ｅｂｅｒｈａｒｄｔ和 Ｐｒｅｓｂｉｔｅｒｏ， ２０１５［２１］）、
分位数回归法 （徐长生等， ２０１６［２２］）、 动态面板效应模型

与门槛模型相结合 （吕健， ２０１５［２３］； 毛捷和黄春元，
２０１８［２４］； 韩健和程宇丹， ２０１８［２５］ ） 等方法， 就地方

政府债务与区域经济均衡关系问题展开研究， 发现地

方政府债务在经济发展中的作用表现出明显的区域差

异。 但这些研究只是单纯印证地方政府债务与地方经

济的关系， 未能论述地方政府债务与区域协调发展的

关系， 且未能全面考虑地方政府债务与区域经济的非

线性关系和彼此间的时空影响。 而半参数空间面板向

量自回归模型 （ＳＳＰＶＡＲ）， 可以描述经济行为在时间

和空间上的相关性， 将已知的线性关系和另一部分未

知的半参数函数的关系纳入同一个分析框架， 并且脉

冲响应函数能够表现冲击在内生变量间的时空传导效

应 （陈强和叶阿忠， ２００９［２６］； 郑万吉和叶阿忠，
２０１５［２７］； 陈丛波和叶阿忠， ２０２１［２８］ ）， 研究结果更为

准确。
因此， 本文的增量贡献在于构建半参数空间面板

向量自回归模型， 将新增地方政府债务、 基础设施存

量和人民生活福利水平三者纳入一个完整的分析框架

中， 同时考虑存量地方政府债务对于三者的影响， 将

地方政府债务余额作为外生变量加入该体系中。 据此

分析增量和存量地方政府债务在时间和空间上的经济

效应， 根据冲击在新增地方政府债务、 基础设施存量

和人民生活福利水平之间的时空传导效应， 讨论地方

政府债务在区域协调发展中的作用。 最终， 提出加强

地方政府债务促进区域协调发展的政策建议。

三、 数据、 变量与模型选择

区域经济协调发展是指， 区域间的发展差距趋于

缩小， 各区域之间能够发挥资源比较优势， 积极开展

区域合作， 实现区域间互相促进、 共同发展。 区域间

４１



　 ２０２３年第 ６期 ·财政税收·

的资源配置是促进地区经济协调发展的关键， 而地方

政府竞争与区域市场集聚， 是政府与市场层面区际资

源配置机制的结果 （罗富政和罗能生， ２０１９［２９］）。 地

方政府债务资金是地方经济发展的重要资金来源， 支

持公共物品或服务的供给， 由于不同的公共物品与服

务具有不同的非排他性和非竞争性， 因而产生了不同

的空间溢出效果。 地方政府债务融资在支持纯公共产

品和服务供给时， 其空间溢出是一种地理空间上的溢

出， 全部社会成员都能自由地使用这种公共产品和服

务。 当地方政府债务资金用于准公共物品和服务或私

人物品的供给时， 因不同的社会成员对这类公共产品

和服务的需求不同而产生拥挤现象， 从而产生了不同

程度的空间溢出效应。 所以， 此时地方政府债务的空

间溢出效应表现为地理上的溢出， 同时也表现出了经

济主体间的溢出。 基于此， 本文以地方政府债务支持

基础设施建设的现实为基础， 构建 “地方政府债

务—基础设施—居民生活福利水平” 经济系统， 研

判该经济系统内， 地方政府债务冲击能否通过自身作

用以及三者间的时空传导效应， 协调区域经济共同发

展。 考虑数据的可得性和完整性， 研究选用 ２０１５—
２０２０年的 ３０ 个省份 （除港澳台和西藏） 的相关数

据， 建立半参数空间面板向量自回归模型展开实证

分析。
（一） 数据与变量

１ 新增地方政府债务规模。
本文依据 ２０１５年实施的新 《预算法》 中全面放开

地方政府的表内举债权利： “经国务院批准的省、 自治

区、 直辖市的预算中必需的建设投资的部分资金， 可

以在国务院确定的限额内， 通过发行地方政府债券举

借债务的方式筹措”， 考察 ２０１５ 年地方政府 “自发自

还” 以来， 地方政府债务在区域协调发展中的作用。
实证分析中， 以表内债务为研究对象， 即以地方政府

为主体发行的地方政府债券， 包括一般债券和专项债

券； 选取新增地方政府债务规模 （ ｌｎｄｅｂｔ） 为关键变

量， 数据来源于中国地方政府债券信息公开平台。
２ 基础设施存量。
基础设施是指为社会生产和居民生活提供公共服

务的物质工程设施， 是用于保障国家或地区社会经济

活动正常进行的公共服务系统， 属于公共物品， 通常

由政府筹集资金建设。 在地方财力不足的情况下， 地

方政府债券是地方基础设施建设的重要资金来源之

一。 统计发现， 自 ２０１５ 年地方政府债券发行至 ２０２０
年年末， 约 １ ／ ４的地方政府债券资金投向基础设施建

设， 具体投资方向涉及交通、 教育、 水利、 乡村振

兴、 生态、 污水处理、 医疗卫生、 园区新区建设等，
具体的分配比例见图 ３。
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图 ３　 ２０１５—２０２０ 年地方政府债券

投向基础设施建设资金分布

　 　 资料来源： 笔者根据公开资料整理。

地方政府债务资金支持基础设施建设主要表现为

基础设施存量的增加。 研究采用 Ｇｏｌｄｓｍｉｔｈ 的永续盘

存法， 并借鉴金戈 （２０１２） ［３０］的做法计算各省份的基

础设施存量数据。 计算公式为：

Ｋ ｔ ＝Ｋ ｔ－１（１－δｔ）＋Ｉｔ （１）

其中： Ｋ ｔ 为第 ｔ 年的基础设施资本存量。 ２００３ 年统

计口径发生了变化， 国民经济行业从 １６ 个变为 ２０
个， 因此本文以 ２００４年为基期， 以金戈 （２０１２） ［３０］计
算的 ２００４年基础设施存量数量为基期基础设施资本

存量①。 Ｉｔ 为该年的基础设施投资， 投资按不变价格

计算。 基础设施投资数据选用 《中国统计年鉴》 中

“电力、 燃气及水的生产和供应业” “交通运输、 仓

储和邮政业” “信息传输、 计算机服务与软件业” 和

“水利、 环境和公共设施管理” 四个行业的固定资产

投资数据， 并利用固定资产投资价格指数把基础设施

投资调整到 ２００４ 年不变价。 δｔ 为资本折旧率。 本文

折旧率参考胡李鹏等 （２０１６） ［３１］以建筑安装工程的折

旧率作为基础设施的折旧率， 为 ６ ９％。
鉴于基础设施为公共物品， 是衡量地区公共服务

水平的重要指标， 因此本文选用人均基础设施存量

（ｌｎｐｉｎｆ） 表示地区基础设施水平， 即用基础设施资本

５１

① 由于金戈 （２０１２） ［３０］将四川省与重庆市合并计算为四川省， 笔者按照 ２００４年两地区固定资产投资比例将其分离， 即重庆市 ２００４年基础设施

资本存量＝重庆市固定资产投资额 ／ （重庆市固定资产投资额＋四川省固定资产投资额） ×金戈计算的四川省基础设施资本存量。
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存量数据除以地区年末人口数， 人口数据来源于

《中国统计年鉴》。
３ 经济发展的核算。
回顾文献发现， 学者多采用国内生产总值 （ＧＤＰ）

增长率作为度量经济发展的主要指标， 但近年来中国

ＧＤＰ 统计数据的真实性和准确性受到国际社会和学

术界的质疑， 普遍认为受技术和地方政府的政治压力

的影响 （Ｍｏｖｓｈｕｋ， ２００２［３２］）， 中国 ＧＤＰ 估计存在数

据失真、 不准确的折算 （价格缩减）、 低估服务业和

其他的错误与抽样误差 （Ｓｕｔｔｏｎ 和 Ｃｏｓｔａｎｚａ， ２００２［３３］ ）
等问题。 因此， 研究综合考虑地方政府债券能够完善

地区公共物品和公共服务的供给水平， 促进地区发

展， 提高居民的收入水平等财政功能， 选择人均居民

可支配收入 ｌｎｙｄ 作为地区经济发展的衡量指标， 数

据来源于 《中国统计年鉴》。
４ 非参数项的选择。
考虑到地方政府实际债务负担既与负债规模有

关， 也受地区经济规模和财政收入增量的影响， 内生

性问题， 以及我国地方政府债务统计口径复杂、 债务

分散、 数据敏感等问题 （王韧等， ２０２１［３４］）， 研究将

负债率 ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ （地方政府债务余额 ／地区国民生产

总值） 作为非参数项， 首先验证负债率是否与经济

变量呈非线性关系。
（１） 空间相关性检验。 由于研究考虑地方政府

债务在时间和空间两个层面对经济发展的影响， 因此

需要对变量进行空间相关性检验。 研究采用 Ｍｏｒａｎｓ
Ⅰ检验。 采用空间邻接矩阵 Ｗｄ 来计算相关变量的空

间自相关 Ｍｏｒａｎｓ Ⅰ指数：

Ｗｉ，ｊ ＝
１， 当区域 ｉ 和 ｊ 相邻接

０， 其他{
表 １ 为各变量 ２０１５—２０２０ 年的 Ｍｏｒａｎｓ Ⅰ指数。

由此可知， ｌｎｄｅｂｔ、 ｌｎｐｉｎｆ、 ｌｎｙｄ 和 ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ 在多数年

份存在空间相关性， 可以建立空间计量模型。

表 １ ２０１５—２０２０ 年各变量 Ｍｏｒａｎ 空间相关性检验结果

２０１５ ２０１６ ２０１７ ２０１８ ２０１９ ２０２０

ｌｎｄｅｂｔ
０ １３８
（０ １１８）

０ ０９３
（０ ２５３）

０ １６６∗

（０ ０７０）
０ １２７
（０ １５１）

０ ０６１∗

（０ ０５１）
０ ０６８∗

（０ ０５５）

ｌｎｐｉｎｆ
０ ５２６∗∗∗

（０ ０００）
０ １６９∗∗

（０ ０４６）
０ ２０２∗∗

（０ ０２７）
０ ２１９∗∗

（０ ０１８）
０ ０２３∗

（０ ０７）
０ ０２８∗∗∗

（０ ００６）

ｌｎｙｄ
０ ３３０∗∗∗

（０ ００１）
０ ３２９∗∗∗

（０ ００１）
０ ３２８∗∗∗

（０ ００１）
０ ３２７∗∗∗

（０ ００１）
０ ３２７∗∗∗

（０ ００１）
０ ３３３∗∗∗

（０ ００１）

ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ
０ １３８∗

（０ ０７）
０ ２３７∗∗∗

（０ ００１）
０ １０１
（０ １８８）

０ ０５６∗∗

（０ ０２７）
０ ０５６∗∗∗

（０ ００３）
０ ０６３
（０ ２２７）

　 　 注： 括号内为 Ｐ 值； ∗表示在 １０％的显著水平上拒绝了不存在空间相关性的原假设； ∗∗表示在 ５％的显著水平上拒绝了不存在空间相关性的原

假设； ∗∗∗表示在 １％的显著水平上拒绝了不存在空间相关性的原假设。

（２） 非参数项的确定。 实际经济问题中， 经济

系统各变量之间不仅仅存在线性关系， 还存在大量非

线性关系。 因此， 本研究在实证分析中， 分别建立一

般参数空间滞后模型 （２） 和半参数空间滞后模型

（３）， 考察负债率是否与人均基础设施存量和人均居

民可支配收入呈非线性关系。 其中， 半参数空间滞后

模型在模型中进行非参数处理， 将空间个体属性的非

线性作用纳入考虑范畴， 且模型可以通过非线性函数

Ｇ（·） 的偏导数， 直观反映出地方债务规模与经济

增长的非线性关系。

ｙｉｔ ＝αｉ＋ρＷｙｉｔ＋βｌｎｄｅｂｔｉｔ＋αｉ＋μｉｔ （２）
ｙｉｔ ＝αｉ＋ρＷｙｉｔ＋β１Ｘ ｉｔ＋θ１Ｗｌｎｄｅｂｔｉｔ＋Ｇ（ｄｅｂｔ＿ｇｄｐｉｔ）＋μｉｔ

（３）

其中： ｙ ｉｔ代表被解释变量， 在此模型中分别为 ｌｎｙｄ

和 ｌｎｐｉｎｆ； ｌｎｄｅｂｔｉｔ为解释变量； Ｗ 为空间邻接矩阵；
ρ 为 反 映 地 区 经 济 空 间 溢 出 效 应 的 空 间 系 数；
Ｇ（·） 是未知函数； αｉ 为反映地区经济增长个体

行为的固定效应参数； μ ｉｔ为服从 Ｎ（０， δ２） 的随机

扰动。
回归结果见表 ２。 可以看到， 一般参数模型中，

只有回归 （１） 的个体固定效应模型中负债率的系数

显著， 其余均不显著； 而 ρ 均在 １％的水平上显著。
这说明地方政府债务的经济效应具有一定的空间溢出

性。 在半参数个体固定效应面板滞后模型中， 回归

（２） 中 ρ 在 １％的水平上显著， 回归 （１） 中 ρ 却不

显著。 结合图 ４， 两组导数值均在零附近上下波动，
说明负债率与人均基础设施存量 （ ｌｎｐｉｎｆ） 和人均可

６１
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支配收入 （ｌｎｙｄ） 均呈现非线性关系， 且非参数函数

导数的散点图反映出地方政府债务的发行对不同地区

的人均居民可支配收入的影响力度可能是不同的。 因

此， 有理由选择负债率作为非参数项。

表 ２ 非参数项的确定回归结果

变量

（１） ｌｎｙｄ （２） ｌｎｐｉｎｆ

一般参数模型

个体固定效应 个体随机效应

半参数个体固定

效应面板滞后模型

一般参数模型

个体固定效应 个体随机效应

半参数个体固定

效应面板滞后模型

ＣＯＮＳＴＡＮＴ
９ ７７０∗∗∗

（３０ ４６）
１０ ３５１ ４∗∗∗

（３０ １６）
－０ １５６ ４
（－０ ４８）

－０ ０３２ １
（－０ １０）

Ｗｌｎｙｄ
０ ００２ ２∗

（１ ７７）
０ ００３ ２∗∗

（２ １７）
０ ０１０ ８
（０ ５６）

Ｗｌｎｐｉｎｆ
－０ ３３１ ５∗∗∗

（－１０ ０３）
－０ ３３８ ５∗∗∗

（－１０ １８）
－０ ２９９ ５∗∗∗

（－９ ４６）

ｌｎｄｅｂｔ
０ ０２３ ７
（０ ５４）

－０ ０４９ ３
（－１ ０５）

－０ ００５ ８
（－０ ５８）

０ ０１６ ８
（０ ４０）

０ ００１ ７
（０ ０４）

０ ０２２ １
（０ ４０）

ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ
０ ４１６ ７∗∗

（２ ３８）
０ ０６８ １
（０ ３５）

０ ０７７ ４
（０ ４３）

０ ０２１ ５
（０ １２）

Ｒ２ ０ ５７０ ２ ０ １９４ ８ ０ ２３８ １ ０ ５１８ ８ ０ ５５０ ８ ０ ３９９ ７

　 　 注： 括号内为 ｔ 统计量值。 ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著。
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图 ４　 ∂ｌｎｙｄ ／ ∂ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ 估计值散点图 （左）、 ∂ｌｎｐｉｎｆ ／ ∂ｄｅｂｔ＿ｇｄｐ 估计值散点图 （右）

（二） 基本模型

为防止发生伪回归， 进行模型分析前， 先对相关

变量进行平稳性检验。 采用 ＬＬＣ 检验发现新增地方

政府债务、 人均居民可支配收入以及负债率均为平稳

序列， 人均基础设施存量为一阶平稳序列。 此外， 为

了更好地说明变量间在统计上的相关关系， 进行格兰

杰因果检验， 发现新增地方政府债务、 人均基础设施

存量与人均居民可支配收入互为因果关系， 而负债率

对新增地方政府债务、 人均基础设施存量与人均居民

可支配收入的影响是单向的。① 基于地方政府新增债

务、 人均基础设施存量、 人均居民可支配收入， 以及

负债率四者在时间和空间上相互影响的关系， 建立半

参数空间面板向量自回归模型来研究其时间及空间上

的脉冲响应关系。 该模型不仅可以研究各省域区域地

方政府债务发行带来的基础设施和经济发展的时空变

化， 同时也能够表现地方政府债务增量和存量的不同

影响， 分析地方政府债务在区域协调发展中的作用。
模型设定如式 （４）：

７１
① 受篇幅限制， 平稳性检验和格兰杰因果检验结果不在文中列示。
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（４）

模型被解释变量分别为新增地方政府债务的对数

值、 人均基础设施存量的对数值的一阶差分形式、 人

均居民可支配收入的对数值， 模型右边的 ｌｎｄｅｂｔｉｔ－１、
ｌｎｐｉｎｆｉｔ－１、 ｌｎｙｄ ｉｔ－１分别为被解释变量时间滞后一期项，
ｌｎｄｅｂｔ∗ｉｔ－１、 ｌｎｐｉｎｆ∗ｉｔ－１、 ｌｎｙｄ

∗
ｉｔ－１分别为解释变量空间滞后

一期项， Ｍ（ｄｅｂｔ＿ｇｄｐｉｔ） 表示模型的非线性部分。 时

间滞后一期项的系数矩阵中 γｉｊ表示第 ｊ 个时间滞后一

期变量对第 ｉ 个变量的系数； 空间滞后一期项的系数

矩阵中 λ ｉｊ表示第 ｊ 个空间滞后一期变量对第 ｉ 个变量

的系数； φ１ｉ、 φ２ｉ、 φ３ｉ分别表示第 １、 ２、 ３ 个变量的

横截面上的个体固定影响； λ１ｔ、 λ２ｔ、 λ３ｔ分别表示第

１、 ２、 ３个变量的时间上的固定影响； μ１ｉｔ、 μ２ｉｔ、 μ３ｉｔ
分别表示第 １、 ２、 ３个变量的空间误差项。 该模型的

内生变量除了受反映个体差异的横截面上固定影响和

反映时间上差异的固定影响外， 还受内生变量时间若

干阶滞后项和内生变量空间若干阶滞后项及其时间若

干阶滞后项， 以及外生变量及其空间若干阶滞后项的

影响， 而且相关关系是一部分已知的线性关系和另一

部分未知的半参数函数的关系， 能够同时反映存量和

增量地方政府债务对人均居民可支配收入的影响， 以

及这种影响是否具有区域异质性。

四、 实证结果

由于三个解释变量均为内生变量， 研究采用

ＧＭＭ方法进行估计， 通过对半参数空间面板向量自

回归模型回归结果的分析及时空脉冲响应分析得到地

方政府债务增量和存量对基础设施和经济发展的影

响， 以及各省域区域间的相互影响。
（一） 半参数空间面板向量自回归模型回归结果分析

半参数空间面板向量自回归模型回归结果见表

３。 第一， 时间滞后一期的新增地方政府债务对当

期新增地方政府债务和人均基础设施存量的时间效

应为负， 即小幅度的抑制， 而对当期人均居民可支

配收入的时间效应为 ０ ０４０ ５， 表现为微弱地促进

当期经济增长； 空间滞后一期的新增地方政府债务

对当期新增地方政府债务、 人均基础设施存量和人

均居民可支配收入的空间效应均为正向， 即邻近省

份的新增地方政府债务能够刺激本地当期举债规模

的扩大、 人均基础设施水平的提高和人均居民可支

配收入的增长。 第二， 时间滞后一期的人均基础设

施存量对当期新增地方政府债务的时间效应为正，
对当期人均基础设施存量和人均居民可支配收入的

时间效应为负； 而空间滞后一期的人均基础设施存

量对当期新增地方政府债务、 人均基础设施存量和

人均居民可支配收入的空间效应均为正。 这说明基

础设施建设能够促进邻近省域基础设施公共服务均

等化和经济发展， 却会抑制本地的发展。 第三， 人

均可支配收入的增加能够在时间和空间上促进本地

和邻近省域举债及基础设施建设， 却会在一段时间

内抑制人均可支配收入的进一步增加。 综上， 地方

政府发债用于本地区基础设施建设和提高居民收

入， 也能带动相邻地区加强基础设施建设， 但可能

产生盲目建设、 重复建设， 争夺税源、 产业结构趋

同等区域之间的恶性竞争， 如各地区在兴办各类开

发区过程的竞争等。 同时， 发债较多的发达省份之

间相互竞争、 促进区域之间经济社会发展， 则会进

一步拉大与欠发达省份之间的差距， 与国家区域协

调发展战略背道而驰。

表 ３ 半参数空间面板向量自回归模型回归结果

被解释变量 ｌｎｄｅｂｔ ｌｎｐｉｎｆ ｌｎｙｄ

ｌｎｄｅｂｔ（－１）
－０ ３８８ ４
（０ １９０ ７）

－０ １１３ ２
（０ １８０ ８）

０ ０４０ ５
（０ １８２ ０）

ｌｎｐｉｎｆ（－１）
０ ２６４ ６
（０ １６１ ７）

－０ ４８４ ０
（０ １５３ ３）

－０ １０１ ０
（０ １５４ ３）

ｌｎｙｄ（－１）
０ ２１４ ７
（０ １７４ ７）

０ ２８７ ５
（０ １６５ ６）

－０ ５３０ １
（０ １６６ ７）

ｌｎｄｅｂｔ∗（－１）
０ ２４９ ４
（０ ２１２ ４）

０ ５０７ ７
（０ ２３９ ６）

０ ６１９ ９
（０ ２９９ ３）

ｌｎｐｉｎｆ∗（－１）
０ ３５５ ２
（０ １８０ １）

０ ３１７ ０
（０ ２０３ ２）

０ １４９ ７
（０ ２５３ ８）

ｌｎｙｄ∗（－１）
０ ２２９ ３
（０ １９４ ６）

０ ３８４ ３
（０ ２１９ ５）

０ ０２５ ８
（０ ２７４ １）
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续前表

被解释变量 ｌｎｄｅｂｔ ｌｎｐｉｎｆ ｌｎｙｄ

Ｍ１（ｄｅｂｔ＿ｇｄｐｉｔ）
Ｍ２（ｄｅｂｔ＿ｇｄｐｉｔ）
Ｍ３（ｄｅｂｔ＿ｇｄｐｉｔ）

导数图

见图 ５ （左）
导数图

见图 ５ （中）
导数图

见图 ５ （右）

　 　 注： 括号内为标准误。

（二） 负债率对各内生变量的导数图分析

此外， 地方政府债务存量的影响也不容忽略。 图

５为负债率对新增地方政府债务 （左）、 人均基础设

施存量 （中）、 人均居民可支配收入 （右） 导数图，
可以看到导数图中每个点为各样本观测值所对应的系

数估计值， 三张导数图中估计值的点在总体上均呈现

较为光滑的变动趋势。
从新增地方政府债务的导数图 （左） 看， 在低

负债率地区， 新增地方政府债务规模会有所增长。 而

当地区负债率达到 ０ ３８ 左右， 便会开始控制举债规

模， 以确保债务风险可控； 从人均基础设施存量和人

均居民可支配收入的导数图看， 负债率对两者的影响

几乎相同， 呈现起伏波动的态势， 会对区域协调发展

造成影响。 从导数图看， 当负债率低于 ０ １８ 时， 会

抑制基础设施建设和经济发展， 这是由于基础设施为

一种公共物品， 建设资金多来自公共部门， 但政府财

政难以支撑， 需要政府债务资金承担责任予以支持。
当债务规模较小时， 不能够满足基础设施建设的需

要， 不利于经济增长。 当负债率处于 ０ １８ ～ ０ ３２ 的

水平时， 会促进基础设施建设和人民生活水平的提

高， 此时， 地方政府债务充分发挥其财政投融资功

能， 筹集资金支持地方建设， 促进地区经济发展， 畅

通经济循环。 然而， 当负债率再次增加， 又会再一次

抑制基础设施建设和经济增长， 这与地方政府债券的

投资方向有关， 地方政府债券主要投资于生产性基础

设施， 容易造成地区内产业结构失衡， 不利于经济发

展。 而当负债率为 ０ ３５ ～ ０ ４５ 间时， 又会带来经济

的快速发展， 可能是因为基础设施工程建设周期长，
耗资巨大， 当投入达到一定水平方能显出对经济的促

进作用， 并带动基础设施存量的进一步提高。 当负债

率超过 ０ ４５， 则会再一次抑制经济发展， 这可能是

因为地区债务水平已超过经济承载能力， 偿债压力过

大反而不利于经济发展。
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图 ５　 负债率对新增地方政府债务 （左）、 人均基础设施存量 （中）、 人均居民可支配收入 （右） 导数图

　 　 基于导数图的分析， 有必要分别考虑各省份负债

率的情况， ２０２０年各省份负债率情况见图 ６。 可以看

到， 广东的负债率较低， 处于对基础设施发展和居民

生活水平影响中性的水平， 这可能是因为广东的经济

发展增长源较多， 地方政府经济实力较强， 未来可以

考虑继续加大本地区地方政府债务规模助力经济发

展。 负债率为 ０ １８～０ ３２ 的有山西、 安徽等 １６ 个省

份， 主要分布在东部地区和中部地区， 这些地区的债

务存量规模在地区经济承载范围内， 且地方政府债务

增量规模也在逐年增加， 地区基础设施建设水平和人
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图 ６　 ２０２０ 年年末各省份负债率情况
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均居民可支配收入处于全国中等水平。 而天津、 内

蒙古、 贵州和青海四个省份负债率较高， 在债务资

金支持下短暂的发展过后面临着巨大的偿债压力，
经济发展的可持续面临着巨大的挑战。 东北地区和

西北各省份的负债率则处于相对危险的 ０ ３５ ～ ０ ４５
区间， 地方政府债务举债困难， 存量债务尚可在一

定程度促进经济发展， 但较高的债务率又即将面临

违约风险， 是需要重点关注的地区。 由此可见， 地

方政府债务在促进地区经济发展的同时， 也在影响

着区域协调发展。
（三） 时空脉冲响应分析

半参数空间面板向量自回归模型的另一个优点在

于可以根据脉冲响应分析评估地方政府债务的区域响

应差异， 进而找到地方政府债务加剧区域发展不协调

的原因。 脉冲响应函数描述一个内生变量对误差冲击

的反映， 即在随机误差项上施加一个标准差大小的冲

击后对内生变量的当期值和未来值的影响， 由此来判

断变量间的时滞关系。 本模型中， 冲击源除了内生变

量外， 冲击发生在不同横截面地区也会导致不同的冲

击效果， 因为从某省域区域发生的冲击会产生空间溢

出效应影响到其他省域， 不同省域发生的冲击及空间

溢出效应均存在差异。 本研究涉及 ３０ 个截面， 共有

９０个冲击源， 从中选择具有代表性的一些冲击源分

析， 如天津 （图 ７）、 江苏 （图 ８） 和贵州 （图 ９），
观察对比债务冲击下， 地区经济发展水平的脉冲

响应。
天津是中国北方最大的港口城市， 也是京津冀经

济带建设的主要城市之一。 受经济结构优化、 动能转

换的影响， 近年来天津的 ＧＤＰ 增速有所下降， 一般

公共预算收入多次出现负增长， 而地方政府债务余额

有所上升， ２０２０年年末天津负债率达 ４５ ２１％， 是典

型的债务水平高却面临经济下行的直辖市， 研究天津

举债情况对本地区和邻近省份的影响具有重要意义。
图 ７为天津 ｌｎｄｅｂｔ 对其邻近的北京、 河北、 内蒙古的

冲击响应图。 其中， 图 ７ １中天津 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自

身 ｌｎｄｅｂｔ 的影响刚开始有 ０ １０５ ６ 的响应， 这种正向

响应急剧减小至－０ ０４４ ４， 随后有个减半的正向冲

击， 再减弱， 循环两次后收敛至稳定； 北京和河北对

于该冲击的 ｌｎｄｅｂｔ 响应与天津呈现完全相反的态势；
河北的 ｌｎｄｅｂｔ 响应弱于北京， 均在第六期趋于平稳；
内蒙古 ｌｎｄｅｂｔ 的响应较为微弱。 图 ７ ２ 中天津 ｌｎｄｅｂｔ
的变动对自身 ｌｎｐｉｎｆ 的影响刚开始有 ０ ０４６ ５的响应，
这种正向响应急剧减小趋于零， 在第二期至第三期

有一个正向冲击， 再减弱， 循环后在第十期开始基

本收敛趋向于零； 北京的 ｌｎｐｉｎｆ 响应在第二期达到

０ ０２９ ７， 随后这种正向响应急剧减小至－ ０ ００９ ２，
循环四次后趋于平稳； 河北的 ｌｎｐｉｎｆ 响应在第二期达

到峰值 ０ ００８ ５后开始收敛； 内蒙古 ｌｎｄｅｂｔ 的响应较

为微弱。 图 ７ ３中天津 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自身 ｌｎｙｄ 的影

响刚开始有 ０ ０４７ ３的响应， 这种正向响应急剧减小

至－０ ００１ ６， 随后有个减弱为 ０ ００７ ８ 的正向循环两

次后开始逐渐收敛； 北京的 ｌｎｙｄ 响应在第二期达到

峰值， 随后衰减， 循环四次后趋于稳定， 河北的 ｌｎｙｄ

响应也是在第二期达到峰值后逐渐减弱， 在第六期开

始收敛至零； 内蒙古 ｌｎｄｅｂｔ 的响应较为微弱。 总体

上， 天津政府的发债行为会对本市基础设施建设和居

民收入水平的正向影响较弱， 结合天津较高水平的负

债率可以认为， 天津地方政府债务资金使用可能存在

不合规或投向不合理等问题， 与 《关于天津市 ２０２０
年市级预算执行和其他财政收支的审计工作报告》
指出的某区挪用市财政专项资金 ３亿元用于化解企业

债务相吻合；① 天津发债对于北京和河北的正向影响

与京津冀一体化的政策落实有关， 区域政策尚未涵盖

内蒙古， 因此对其影响可忽略不计， 加大了内蒙古与

北京等地的经济差距。 由此可见， 地方政府债务资金

投向受区域发展政策影响助力区域经济一体化的同

时， 也可能扩大区域间的经济差距。
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图 ７ １　 冲击源： 天津 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｄｅｂｔ

０２
① 天津市审计局： 《关于天津市 ２０２０年市级预算执行和其他财政收支的审计工作报告》， ２０２１年 ８月 ２６日。
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图 ７ ２　 冲击源： 天津 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｐｉｎｆ
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图 ７ ３　 冲击源： 天津 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｙｄ

江苏是目前中国地方政府债务规模最大的省份，
但因其财政实力强， 财政收入对政府债务的覆盖程度

相对较好， 负债率处于全国较低水平， 债务风险总体

可控。 江苏庞大的举债规模对本地区经济和周围地区

经济发展均产生了举足轻重的影响， 图 ８ 为江苏

ｌｎｄｅｂｔ 对其邻近的上海、 浙江和北方沿海省份山东的

冲击响应图。 其中， 图 ８ １中江苏 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自

身 ｌｎｄｅｂｔ 的影响刚开始有 ０ １０５ ６ 的响应， 这种正向

响应急剧减小至－０ ０４４ ４， 随后有个减半的正向冲

击， 再减弱， 循环两次后在第六期开始趋向于零； 上

海和山东的 ｌｎｄｅｂｔ 响应与江苏省呈现完全相反的态

势； 浙江的 ｌｎｄｅｂｔ 响应在第二期达到峰顶 ０ ０１５ ９，
而后正向响应逐渐减弱缓慢趋于平稳。 图 ８ ２中江苏

ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自身 ｌｎｐｉｎｆ 的影响刚开始有 ０ ０４６ ５
的响应， 这种正向响应急剧减小趋于零， 在第二期至

第三期有一个 ０ ００８ １的正向冲击， 之后正向相应逐

渐减弱， 在第十期开始基本收敛趋向于零； 上海和山

东的影响路径相同， 由正向响应变为负向响应， 循环

两次后， 由正向相应逐渐减弱至收敛为零； 浙江的

ｌｎｐｉｎｆ 响应在第二期达到峰值， 而后正向响应逐渐减

弱缓慢趋于平稳。 图 ８ ３中江苏 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自身

ｌｎｙｄ 的影响刚开始有 ０ ０４７ ３ 的响应， 这种正向响应

急剧减小至－０ ０００ ３４， 随后经历两次正向的升降波

动后逐渐趋于平稳； 上海和山东的响应路径基本相

同， 在正向响应范围内起伏性减弱， 在第七期开始基

本收敛， 上海的响应程度要强于山东； 浙江 ｌｎｙｄ 响

应在第二期达到峰值后逐渐减弱， 又在第五期短暂的

回升后趋于平稳。 总体上， 江苏的发债带动了本省和

邻近地区的基础设施建设和居民收入水平的提升， 这

与江苏基础设施完善、 财政实力雄厚， 经济辐射能力

强有关。 因此， 在制定区域协调发展政策时应尽量考

虑选取经济辐射能力强的城市作为中心城市开展区域

经济建设。
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图 ８ １　 冲击源： 江苏 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｄｅｂｔ
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图 ８ ２　 冲击源： 江苏 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｐｉｎｆ
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图 ８ ３　 冲击源： 江苏 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｙｄ

近年来， 贵州省奉行举债—投资—发展的基建路

径， 实现了经济的较快发展， 但投资式发展也使得贵

州省面临高额债务问题， 是举债规模与经济承载能力

不相符的典型， 其举债行为对本地区和邻近地区基础

设施建设和居民生活水平均产生了不同的影响。 图 ９
为贵州 ｌｎｄｅｂｔ 对其邻近的四川、 云南和广东的冲击响

应图。 其中， 图 ９ １ 中贵州 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自身

ｌｎｄｅｂｔ 的影响刚开始有 ０ １０５ ６ 的响应， 这种正向响

应急剧减小至－０ ０４４ ４， 伴随着轻微的波动， 在第七

期开始趋于平稳； 云南和四川的 ｌｎｄｅｂｔ 响应始终保持

１２
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正向， 与贵州呈现完全相反的态势， 而后逐渐趋于平

稳； 广东省的 ｌｎｄｅｂｔ 响应也始终为正， 在第三期达到

峰顶 ０ ００６ ４ 后逐渐减弱至第六期趋于平稳。 图 ９ ２
中贵州 ｌｎｄｅｂｔ 的变动对自身 ｌｎｐｉｎｆ 的影响刚开始有

０ ０４６ ５的响应， 这种正向响应急剧减小趋于零， 伴

随着轻微的波动， 在第六期开始趋于平稳； 云南和四

川的影响路径相同， 由正向响应变为趋于零， 循环两

次后， 由正向响应逐渐减弱至收敛为零， 需要注意云

南的响应强度强于四川； 广东的 ｌｎｐｉｎｆ 响应在第三期

达到峰值后逐渐趋于平稳。 图 ９ ３ 中贵州 ｌｎｄｅｂｔ 的变

动对自身 ｌｎｙｄ 的影响刚开始有 ０ ０４７ ３ 的响应， 这种

正向响应快速减弱为－０ ００５ ８， 随后经历两次正向减

弱的波动后逐渐趋于平稳； 云南的 ｌｎｙｄ 响应在第二期

达到峰值后逐渐减弱， 循环一次后逐渐趋于平稳， 广

东和四川的 ｌｎｙｄ 响应趋势相同， 正向响应后逐渐收敛。
总体上， 贵州发债对本地区及邻近地区的基础设施建

设和居民收入水平存在一个短期的正向影响， 这与基

础设施建设周期长， 经济效应长期显现的特征不符，
这是因为贵州内多地违规将专项债券资金 １２ ４１亿元

用于非债券项目建设， ９４ ５３％的债券到位资金由于项

目调整、 推进缓慢等超过 ８个月未投入项目建设，①未

能有效发挥债务资金的使用效益， 也抑制了其带动邻

近地区发展的经济效用， 继续拉大了与发达地区的经

济差距。

①　 贵州省审计厅： 《贵州省人民政府关于 ２０２０年度省级预算执行和其他财政收支的审计工作报告》， ２０２１年 ８月 ２４日。
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图 ９ １　 冲击源： 贵州 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｄｅｂｔ
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图 ９ ２　 冲击源： 贵州 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｐｉｎｆ
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图 ９ ３　 冲击源： 贵州 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ｌｎｙｄ

综合三组时空脉冲响应关系可以发现， 不同冲

击的时间滞后和空间滞后变量对被解释变量存在不

同的时间或空间的滞后影响。 第一， 本地区对新增

地方政府债务的响应与其他地区相反， 本地区和邻

近地区面对某地区举债的冲击， 基础设施建设和居

民收入水平的响应基本为正向， 这种响应均会随着

时间的延长和空间距离的增大而逐渐减弱， 最终趋

于零。 说明地方政府举债不仅会影响本地区， 还会

通过空间溢出效应影响邻近地区， 且影响效果不

同。 第二， 结合天津、 江苏和贵州各自的发债情况

及其经济辐射作用， 地方政府债务的经济效应存在

明显的区域特征， 经济越发达地区地方政府债务的

使用相对规范， 经济效应越强， 而经济落后地区的

地方政府债务资金使用不规范， 甚至存在明显的违

规违法使用， 抑制了地方政府债务的经济效应。 区

域间地方政府债务经济效应差异的加大， 加之省域

地区间举债的经济效应相互交织， 形成了新的区域

间和区域内经济空间布局， 加大了实现区域协调发

展的难度。

五、 进一步分析

区域经济协调发展包括发展速度和发展质量两

个维度。 地方政府债务不仅会影响地区经济发展速

度， 也会对经济发展质量产生一定影响。 因此， 研

究展开进一步分析， 就地方政府债务对区域经济发

展质量的影响是否均衡展开研究。 研究更换经济发

展测度指标， 分别选用衡量单位总投入的总产出的

效率指标全要素生产率 ＴＦＰ 和表示地区产业结构的

指标 （第二产业增加值 ／ ＧＤＰ） ｉｎｄｕｓｔｒｙ。 分别建立

半参数空间面板向量自回归模型， 模型回归结果见

表 ４ 和图 １０。
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表 ４ 经济发展质量半参数空间面板向量自回归模型回归结果

被解释变量
ＴＦＰ ｉｎｄｕｓｔｒｙ

ｌｎｄｅｂｔ ｌｎｐｉｎｆ ＴＦＰ ｌｎｄｅｂｔ ｌｎｐｉｎｆ ｉｎｄｕｓｔｒｙ

ｌｎｄｅｂｔ（－１）
－０ ２４２ ４
（０ ２０６ ５）

０ ５３４ ５
（０ ２４１ ７）

－０ １０５ １
（０ ２３２ ２）

－０ ３６６ ６
（０ ２００ ０）

－０ ０８２ ３
（０ １８８ ０）

０ ０２９ １
（０ １９１ ７）

ｌｎｐｉｎｆ（－１）
０ ３１１ ０
（０ １８５ ８）

－０ １０５ ９
（０ ２１７ ５）

０ １４２ ７
（０ ２０９ ０）

０ ２５９ ７
（０ １６７ ８）

－０ ４３５ ６
（０ １５７ ７）

－０ １４８ １
（０ １６０ ８）

ＴＦＰ（－１）
０ ２７０ ２
（０ １７４ ７）

０ ４９４ ５
（０ ２０４ ６）

－０ ４１１ ６
（０ １９６ ５）

ｉｎｄｕｓｔｒｙ （－１）
０ ２１５ ４
（０ １８０ ２）

０ ３１３ ６
（０ １６９ ４）

－０ ５６０ １
（０ １７２ ８）

ｌｎｄｅｂｔ∗（－１）
－０ ０５５ ０
（０ ２９５ ０）

０ １８４ ２
（０ ２９４ ２）

０ ４３３ ５
（０ ４２０ ２）

０ ３３９ ３
（０ ２２８ ７）

０ ７１２ ８
（０ ２６７ ６）

０ ５０５ ３
（０ ３２３ ４）

ｌｎｐｉｎｆ∗（－１）
－０ ０８７ ９
（０ ２６５ ５）

０ ７８１ ３
（０ ２６４ ８）

－０ ００５ ９
（０ ３７８ ２）

０ ５１９ ５
（０ １９１ ８）

０ ４１９ ０
（０ ２２４ ５）

０ ０３２ ５
（０ ２７１ ３）

ＴＦＰ∗（－１）
０ ０６４ １
（０ ２４９ ６）

０ ４４２ ９
（０ ２４９ ０）

－０ １３６ ５
（０ ３５５ ６）

ｉｎｄｕｓｔｒｙ∗（－１）
０ ３３２ ２
（０ ２０６ １）

０ ４３５ ６
（０ ２４１ ２）

－０ ０４３ ４
（０ ２９１ ４）
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图 １０　 负债率对全要素生产率 ＴＦＰ （左）、 产业结构 ｉｎｄｕｓｔｒｙ （右） 导数图

　 　 从回归结果可以看到： 第一， 时间滞后一期和空

间滞后一期的新增地方政府债务对当期经济增长质量

的时间效应和空间效应均为正， 即促进经济增长质量

和提高邻近地区经济发展质量。 第二， 经济发展质量

能够在时间和空间上促进本地和邻近省域举债及基础

设施建设， 却会在一定程度上抑制经济发展， 由此影

响区域协调发展。 第三， 经济发展质量的两个导数图

与人均居民可支配收入导数图相似， 说明负债率对经

济发展速度和经济发展质量的影响基本相同。 也就是

说， 增量和存量地方政府债务均会影响区域协调

发展。

再对比天津、 江苏和贵州的 ｌｎｄｅｂｔ 冲击对其自身

和邻近地区的 ＴＦＰ 和 ｉｎｄｕｓｔｒｙ 响应图， 可以发现， 经

济发展质量指标和居民生活水平指标对同一冲击的响

应是不同的。
综合图 １１、 图 １２ 和图 １３ 时空脉冲响应关系可

以发现， 不同冲击的时间滞后和空间滞后变量对被解

释变量存在不同的时间或空间的滞后影响。 第一， 三

个省份自身全要素生产率 ＴＦＰ 响应趋势基本相同，
均为 ０ １２７的初始响应， 快速下降后短暂回升， 然后

逐渐减弱并缓慢地趋于平稳； 自身产业结构 ｉｎｄｕｓｔｒｙ
响应趋势也基本相同， 均为 ０ ０５４５ 的初始响应， 快

３２
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速下降后短暂回升， 然后逐渐减弱并缓慢地趋于平

稳。 第二， 邻近地区面对某地区举债的冲击， 基础设

施建设和经济发展的响应基本为正向， 这种响应均会

随着时间的延长和空间距离的增大而逐渐减弱， 最终

趋于零。 然而， 西部省份的响应要弱于中部东部地

区。 第三， 发生 ｌｎｄｅｂｔ 冲击时， 三个省份邻近省域的

全要素生产率 ＴＦＰ 响应均为正向， 且在第二期至第

四期处于较高水平， 而后与冲击源地区一起缓慢地趋

于平稳， 而邻近地区的 ｉｎｄｕｓｔｒｙ 响应比 ＴＦＰ 响应更为

敏感。 综上， 面对 ｌｎｄｅｂｔ 冲击， 不同地区的经济发展

质量响应存在差异， 在分配地方政府债务限额时， 应

充分考虑地区差异。
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图 １１　 冲击源： 天津 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ＴＦＰ （左）， ｉｎｄｕｓｔｒｙ （右）
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图 １２　 冲击源： 江苏 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ＴＦＰ （左）， ｉｎｄｕｓｔｒｙ （右）
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图 １３　 冲击源： 贵州 ｌｎｄｅｂｔ———响应： ＴＦＰ （左）， ｉｎｄｕｓｔｒｙ （右）

六、 结论与政策建议

本文从当前中国地方政府大力举债发展经济和区

域经济发展极化现象并存的事实出发， 结合新增地方

政府债务、 基础设施存量和人民生活福利水平三者间

的经济关系， 将其纳入分析框架， 并引入地方政府债
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务余额作为外生变量， 构建一个简略、 完整的经济系

统， 就地方政府债务在区域协调发展中的作用展开研

究。 实证分析发现： 第一， 无论是新增地方政府债

务， 还是存量地方政府债务， 均会影响本地区和邻近

地区的基础设施存量水平、 经济发展质量和居民收入

水平， 且地方政府间的恶性竞争、 违规使用债务资金

等现象， 会导致地方政府债务经济效应的时空异质

性。 第二， 面对某地区的举债冲击， 其邻近地区会采

取不同的举债行为， 基础设施存量水平、 经济发展质

量和居民生活水平也都会产生不同的响应， 响应具有

不确定性， 最终都会逐渐趋于平稳。 第三， 地方政府

债务的经济效应存在区域间差异， 如江苏省地方政府

债务的经济效应和辐射能力均强于贵州省。 可见， 地

方政府债务时空分布和冲击在新增地方政府债务、 基

础设施存量和人民生活福利水平之间的时空传导效应

的共同作用下， 区域经济未能实现彼此协同促进、 共

同发展， 区域经济协调发展任重而道远。 基于此， 我

们提出以下完善地方政府债务管理、 促进区域协调发

展的政策建议：
第一， 改革地方政府债券发行额度分配制度， 增

加区域发展系数因素， 治理因债务资金使用而进一步

推动区域经济社会发展极化的现象， 不断缩小区域发

展差距， 实现经济社会协调发展目标。 在财政部现行

新增地方政府债券额度分配公式中， 增加区域发展系

数因素， 在全国整体债务风险可控的前提下， 适度增

加中西部地区、 东北地区的发债额度， 加强债务资金

使用绩效管理， 强化审计、 整改监督和违规处罚力

度， 再配合国债转贷、 转移支付等政策工具， 治理因

债务资金使用而导致的区域发展差距扩大的状况， 推

动新时代区域经济社会协调发展。
第二， 运用地方政府债券资金支持国家重点区域

发展战略， 推动区域合作上新台阶， 抑制区域恶性竞

争。 在 “十四五” 期间， 我国将实施京津冀协同发

展、 长三角一体化、 粤港澳大湾区建设、 长江经济带

发展、 黄河流域生态保护和高质量发展等重点区域发

展战略， 在地方政府债券资金安排中， 可重点安排上

述领域中的区域合作项目， 推动区域基础设施、 环境

保护、 产业园区建设等合作项目健康发展， 形成区域

中经济社会关系密切的都市圈、 城市群， 发挥各个区

域的资源优势， 促进区域间相互协调、 配合， 产生合

力， 共同发展， 京津冀、 粤港澳大湾区等重点区域，
能够引领全国区域发展， 在全球范围内配置资源， 推

动科技创新和高质量发展， 实现合作共赢的目标。 在

地方政府债券管理中， 设置资金用于重点区域合作项

目的比例等考核指标， 并将其对区域经济协调发展的

贡献， 纳入项目绩效评价范围。 同时， 推动区域合作

的制度、 法律建设， 为债务资金推动区域协调发展提

供持续支持。 从而以推动区域合作方式尽可能压缩争

夺税源、 盲目建设、 重复建设、 产业结构趋同、 互挖

人才等区域恶性竞争现象存在的空间。
第三， 化解存量债务， 警惕区域性地区的债务风

险。 一方面， 西部和东北地区有些省份债务风险较

高， 有些省份在 ２０１６ 年就已突破了财政部划定的债

务率 １００％的红线。 对这类地区需要加强债务风险监

测与指导， 通过增加中央及省级转移支付、 处置部分

国有资产、 债务调整等方式， 降低债务率水平， 缓解

近期还本付息的压力， 保持地方经济社会发展的可持

续性， 防止出现区域性债务风险。 对已出现的个别城

市财政重整的案例高度关注， 发挥其警示效应。 另一

方面， 江苏、 广东、 浙江等发达地区地方政府债务存

量规模大， 因地方财政财力雄厚， 因而地方政府负债

率、 债务率水平较低， 都在安全线以内， 但也不能认

为高枕无忧。 地方政府债券目前期限最长的可达 ３０
年， 近年来各地区专项债券发行的期限逐步在拉长。
有些 ２０、 ３０年期的债券项目， 采取前 １９ 年或 ２９ 年

付息， 最后一年还本的方式， 未来潜在的风险较大。
现在财政经济状况较好的地区， 并不意味着 ２０、 ３０
年后财政经济状况依然良好， 能保证债券按期还本付

息。 需要在发债资料审核、 发债限额分配等方面， 采

取相应的防范措施。

参考文献
［１］ 习近平． 推动形成优势互补高质量发展的区域经济布局 ［Ｊ］ 求是， ２０１９ （２４）： ４－９．

［２］ 殷剑峰， 王蒋姜， 麦丽斯． 我国地方政府债务的区域不平衡问题研究 ［Ｒ］ ＮＩＦＤ季报， ２０２０ ０２．

［３］ Ｑｕ Ｘ， Ｘｕ Ｚ， Ｚｈｕ Ｊ Ｌｏｃａｌ Ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ Ｄｅｂｔ ａｎｄ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ ｉｎ Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］ ＳＳＲＮ Ｅｌｅｃｔｒｏｎｉｃ Ｊｏｕｒｎａｌ， ２０１９， １： １－４９．

［４］ Ｅａｔｏｎ Ｊ Ｓｏｖｅｒｅｉｇｎ Ｄｅｂｔ： Ａ Ｐｒｉｍｅｒ ［Ｊ］ Ｗｏｒｌｄ Ｂａｎｋ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９９３ （７）： １３７－１７２．

５２



·财政税收· 　 ２０２３年第 ６期

［５］ Ａｆｏｎｓｏ Ａ， Ａｇｎｅｌｌｏ Ｌ， Ｆｕｒｃｅｒｉ Ｄ Ｆｉｓｃａｌ Ｐｏｌｉｃｙ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｖｅｎｅｓｓ， ａｎｄ Ｄｉｓｃｒｅｔｉｏｎ ［Ｊ］ Ｐｕｂｌｉｃ Ｃｈｏｉｃｅ， ２０１０， １４５ （３）： ５０３－５３０．

［６］ 贾俊雪， 郭庆旺． 财政规则、 经济增长与政府债务规模 ［Ｊ］ 世界经济， ２０１１ （１）： ７３－９２．

［７］ 范剑勇， 莫家伟． 地方债务、 土地市场与地区工业增长 ［Ｊ］ 经济研究， ２０１４ （１）： ４１－５５．

［８］ 崔智星， 胡志勇， 姜枫． 地方政府专项债经济增长效应的实证研究 ［Ｊ］ 财政科学， ２０２１ （１）： ５２－６２．

［９］ 程宇丹， 龚六堂． 政府债务对经济增长的影响及作用渠道 ［Ｊ］ 数量经济技术经济研究， ２０１４ （１２）： ２２－３７．

［１０］ Ｇｒｏｂéｔｙ Ｍ Ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ Ｄｅｂｔ ａｎｄ Ｇｒｏｗｔｈ： Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ Ｌｉｑｕｉｄｉｔｙ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｍｏｎｅｙ ａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１８， ８３ （Ｃ）： １－２２．

［１１］ 刁伟涛． 债务率、 偿债压力与地方债务的经济增长效应 ［Ｊ］ 数量经济技术经济研究， ２０１７ （３）： ５９－７７．

［１２］ 孙烨， 韩哲． 我国地方政府债务对区域经济增长的影响机制研究 ［Ｊ］ 数量经济研究， ２０１９ （４）： １０４－１２６．

［１３］ Ｃｏｃｈｒａｎｅ Ｊ Ｈ Ｕｎｄｅｒｓｔａｎｄｉｎｇ Ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ ｔｈｅ Ｇｒｅａｔ Ｒｅｃｅｓｓｉｏｎ： Ｓｏｍｅ Ｕｎｐｌｅａｓａｎｔ Ｆｉｓｃａｌ Ａｒｉｔｈｍｅｔｉｃ ［Ｊ］ Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１１， ５５ （１）：

２－３０．

［１４］ 刘蓉， 李娜． 地方债务密集度攀升的乘数和双重挤出效应研究 ［Ｊ］ 管理世界， ２０２１ （３）： ５１－６６， １６０．

［１５］ Ｔｕｒｎｏｖｓｋｙ Ｓ Ｊ， Ｆｉｓｈｅｒ Ｗ Ｈ Ｔｈｅ Ｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎ ｏｆ Ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ Ｅｘｐｅｎｄｉｔｕｒｅ ａｎｄ Ｉｔｓ Ｃｏｎｓｅｑｕｅｎｃｅｓ ｆｏｒ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏ⁃

ｎｏｍｉｃ Ｄｙｎａｍｉｃｓ ａｎｄ Ｃｏｎｔｒｏｌ， １９９５， １９： ７４７－７８６．

［１６］ 秦士坤， 王雅龄， 杨晓雯． 政策创新扩散与 ＰＰＰ 空间分布 ［Ｊ］ 财贸经济， ２０２１ （１０）： ７０－８６．

［１７］ Ｒｅｉｎｈａｒｔ Ｃ Ｍ， Ｒｏｇｏｆｆ Ｋ Ｓ Ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ ａ Ｔｉｍｅ ｏｆ Ｄｅｂｔ ［Ｊ］ Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１０， １００ （２）： ７３－５７８．

［１８］ Ｂａｕｍ Ａ， Ｗｅｓｔｐｈａｌ Ｃ Ｃ， Ｒｏｔｈｅｒ Ｐ Ｄｅｂｔ ａｎｄ Ｇｒｏｗｔｈ： Ｎｅｗ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｏｒ ｔｈｅ Ｅｕｒｏ Ａｒｅａ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｍｏｎｅｙ ａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１３，

３２： ８０９－８２１．

［１９］ Ｂｒｉｄａ Ｊ Ｇ， Ｇóｍｅｚ Ｄ Ｍ， Ｓｅｉｊａｓ Ｍ Ｎ Ｄｅｂｔ ａｎｄ Ｇｒｏｗｔｈ： Ａ Ｎｏｎ⁃ｐａｒａｍｅｔｒｉｃ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［ Ｊ］  Ｐｈｙｓｉｃａ Ａ： Ｓｔａｔｉｓｔｉｃａｌ Ｍｅｃｈａｎｉｃｓ ａｎｄ Ｉｔｓ Ａｐｐｌｉｃａｔｉｏｎｓ，

２０１７， ４８６： ８８３－８９４．

［２０］ Ｚｈａｏ Ｒ Ｂ， Ｔｉａｎ Ｙ Ｘ， Ｌｅｉ Ａ， Ｆｒａｎｃｉｓ Ｂｏａｄｕ， ＺｅＲｅｎ Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｌｏｃａｌ Ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ Ｄｅｂｔ ｏｎ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ Ｃｈｉｎａ： Ａ Ｎｏｎｌｉｎｅａｒ Ｒｅ⁃

ｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［Ｊ］ Ｓｕｓｔａｉｎａｂｉｌｉｔｙ， ２０１９， １１ （１１）： ３０６５－３０８７．

［２１］ Ｅｂｅｒｈａｒｄｔ Ｍ， Ｐｒｅｓｂｉｔｅｒｏ Ａ Ｆ Ｐｕｂｌｉｃ Ｄｅｂｔ ａｎｄ Ｇｒｏｗｔｈ： Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ ａｎｄ Ｎｏｎｌｉｎｅａｒｉｔｙ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１５， ９７ （１）：

４５－５８．

［２２］ 徐长生， 程琳， 庄佳强． 地方债务对地区经济增长的影响与机制———基于面板分位数模型的分析 ［Ｊ］ 经济学家， ２０１６ （５）： ７７－８６．

［２３］ 吕健． 地方债务对经济增长的影响分析———基于流动性的视角 ［Ｊ］ 中国工业经济， ２０１５ （１１）： １６－３１．

［２４］ 毛捷， 黄春元． 地方债务、 区域差异与经济增长———基于中国地级市数据的验证 ［Ｊ］ 金融研究， ２０１８ （５）： １－１９．

［２５］ 韩健， 程宇丹． 地方政府债务规模对经济增长的阈值效应及其区域差异 ［Ｊ］ 中国软科学， ２０１８ （９）： １０４－１１２．

［２６］ 陈强， 叶阿忠． 股市收益、 收益波动与中国城镇居民消费行为 ［Ｊ］ 经济学 （季刊）， ２００９ （４）： ９９５－１０１２．

［２７］ 郑万吉， 叶阿忠． 城乡收入差距、 产业结构升级与经济增长———基于半参数空间面板 ＶＡＲ 模型的研究 ［ Ｊ］  经济学家， ２０１５ （１０）：

６１－６７．

［２８］ 陈丛波， 叶阿忠． 数字经济、 创新能力与区域经济韧性 ［Ｊ］ 统计与决策， ２０２１ （１７）： １０－１５．

［２９］ 罗富政， 罗能生． 政府竞争、 市场集聚与区域经济协调发展 ［Ｊ］ 中国软科学， ２０１９ （９）： ９３－１０７．

［３０］ 金戈． 中国基础设施资本存量估算 ［Ｊ］ 经济研究， ２０１２ （４）： ４－１４， １００．

［３１］ 胡李鹏， 樊纲， 徐建国． 中国基础设施存量的再测算 ［Ｊ］ 经济研究， ２０１６ （８）： １７２－１８６．

［３２］ Ｍｏｖｓｈｕｋ Ｏ Ｔｈｅ Ｒｅｌｉａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ Ｃｈｉｎａｓ Ｇｒｏｗｔｈ Ｆｉｇｕｒｅｓ： Ａ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｆ Ｒｅｃｅｎｔ Ｓｔａｔｉｓｔｉｃａｌ Ｃｏｎｔｒｏｖｅｒｓｉｅｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｅｔｒｉｃ Ｓｔｕｄｙ ｏｆ Ｎｏｒｔｈｅａｓｔ

Ａｓｉａ， ２００２， １： ３１－４５．

［３３］ Ｓｕｔｔｏｎ Ｐ Ｃ， Ｃｏｓｔａｎｚａ Ｒ Ｇｌｏｂａｌ Ｅｓｔｉｍａｔｅｓ ｏｆ Ｍａｒｋｅｔ ａｎｄ Ｎｏｎ⁃ｍａｒｋｅｔ Ｖａｌｕｅｓ Ｄｅｒｉｖｅｄ ｆｒｏｍ Ｎｉｇｈｔｔｉｍｅ Ｓａｔｅｌｌｉｔｅ Ｉｍａｇｅｒｙ， Ｌａｎｄ Ｃｏｖｅｒ， ａｎｄ Ｅｃｏｓｙｓｔｅｍ

Ｓｅｒｖｉｃｅ Ｖａｌｕａｔｉｏｎ ［Ｊ］ Ｅｃｏｌｏｇｉｃａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００２， ４１ （３）： ５０９－５２７．

［３４］ 王韧， 刘柳巧， 刘于萍． 地方政府债务负担会阻碍区域经济一体化吗？ ———城市群视角的异质性诊断 ［Ｊ］ 财政研究， ２０２１ （５）： ７０－８４．

（责任编辑： 孙亦军　 张安平）

６２



　 ２０２３年第 ６期 ·财政税收·

　
［收稿日期］ 　 ２０２２－１２－１３

［作者简介］ 　 唐盟， 男， １９９６年 ９月生， 上海交通大学安泰经济与管理学院博士研究生， 研究方向为财政理论与政策， 联系方式为 ｔａｎｇ⁃

ｍｅｎｇ８３０４＠ ｓｉｎａ ｃｏｍ。

［基金项目］ 　 国家自然科学基金重点项目 “我国小城镇的转型发展与治理研究” （项目编号： ７１８３４００５）； 国家社会科学基金重大项目 “深

入实施区域协调发展战略研究” （项目编号： ２０２１ＭＺＤ０１１）。

感谢匿名评审人提出的修改建议， 笔者已做了相应修改， 本文文责自负。

政府间专项转移支付、 劳动收入份额与共同富裕
Ｉｎｔｅｒ⁃ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ Ｅａｒｍａｒｋｅｄ Ｆｉｓｃａｌ Ｔｒａｎｓｆｅｒ， Ｌａｂｏｒ Ｓｈａｒｅ ａｎｄ Ｃｏｍｍｏｎ Ｐｒｏｓｐｅｒｉｔｙ

唐　 盟
ＴＡＮＧ Ｍｅｎｇ

［摘　 要］ 作为再分配调节机制的主要手段之一， 政府间转移支付在实现发展成果由人民共享方

面起到重要作用。 笔者利用 １９９９—２００７年中国工业企业数据库以及地市财政转移支付数据， 系统性

考察了中央对地方专项转移支付对劳动收入份额的影响， 实证分析指出， 专项转移支付占 ＧＤＰ 之比

每提高 １个百分点， 工业企业劳动收入份额平均下降 ０ ７４７个百分点， 政府转移支付规模扩大显著阻

碍了劳动收入份额提升， 并且这一结论在稳健性检验中均保持稳健。 机制分析进一步得出， 一方面，
转移支付显著提高了资本要素的回报率， 因此使得企业扩大固定资产投资， 更偏向资本增强型技术进

步； 另一方面， 转移支付也进一步削弱了劳动者的议价能力。 最后， 异质性分析结果表明， 发展当地

消费服务业能够有效缓解这一影响。
［关键词］ 转移支付　 劳动收入份额　 共同富裕

［中图分类号］ Ｆ８１２ ７　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２３） ０６－００２７－１５

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ａｓ ｏｎｅ ｏｆ ｐｉｖｏｔａｌ ｍｅａｎｓ ｉｎ ｒｅｄｉｓｔｒｉｂｕｔｉｏｎ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ， ｉｎｔｅｒ⁃ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｐｌａｙｓ ａｎ
ｉｍｐｏｒｔａｎｔ ｒｏｌｅ ｉｎ ｓｈａｒｉｎｇ ｔｈｅ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ａｃｈｉｅｖｅｍｅｎｔ ｂｙ ｐｅｏｐｌｅ ｆｒｏｍ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｒｅｇｉｏｎ ａｃｒｏｓｓ Ｃｈｉｎａ Ｕｓｉｎｇ
Ａｎｎｕａｌ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｆ Ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ａｎｄ ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｄａｔａ ｆｒｏｍ １９９９ ｔｏ ２００７， ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｓｙｓｔｅｍａｔｉｃａｌｌｙ
ｄｉｓｃｕｓｓｅｓ ｈｏｗ ｔｈｅ ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｆｒｏｍ ｃｅｎｔｒａｌ ｔｏ ｌｏｃａｌ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔｓ ｒｅｓｈａｐｅ ｔｈｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｌａｂｏｒ ｓｈａｒｅ （ＥＬＳ）．
Ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｄｅｍｏｎｓｔｒａｔｅｓ ｔｈａｔ ｗｈｅｎ ｔｈｅ ｒａｔｉｏ ｏｆ ｅａｒｍａｒｋｅｄ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｔｏ ＧＤＰ ｉｎｃｒｅａｓｅｓ ａ ｐｅｒｃｅｎｔａｇｅ ｐｏｉｎｔ， ｔｈｅ
ＥＬＳ ｗｏｕｌｄ ｄｅｃｒｅａｓｅ ｂｙ ０ ７４７ ｐｅｒｃｅｎｔａｇｅ ｐｏｉｎｔｓ， ｗｈｉｃｈ ｍｅａｎｓ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒ⁃ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ
ｂｌｏｃｋｓ ｔｈｅ ｒｉｓｉｎｇ ｏｆ ＥＬＳ， ａｎｄ ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｒｅｍａｉｎ ｒｏｂｕｓｔ ｗｉｔｈｉｎ ａ ｓｅｒｉｅｓ ｏｆ ｔｅｓｔｓ Ｔｈｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ａｎａｌｙｓｉｓ ｓｈｏｗｓ
ｔｈａｔ ａｌｔｈｏｕｇｈ ｔｈｅ ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒｓ ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｔｏ ｔｈｅ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｓｔ ｉｓ ｔｒｉｖｉａｌ， ｉｔ ｉｍｐｒｏｖｅｓ ｔｈｅ ＲＯＡ ａｎｄ ｈｅｎｃｅ
ｌｅａｄｉｎｇ ｔｏ ｅｘｐａｎｓｉｏｎ ｏｆ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｏｎ ｆｉｘｅｄ ａｓｓｅｔ ａｎｄ ｃａｐｉｔａｌ⁃ｅｎｈａｎｃｅｄ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｂｅｓｉｄｅｓ， ｔｈｅ
ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒ ａｌｓｏ ｅｍｐｏｗｅｒｓ ｔｈｅ ｍｏｎｏｐｓｏｎｙ ｉｎ ｌａｂｏｒ ｍａｒｋｅｔ Ｆｉｎａｌｌｙ， ｔｈｅ ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｏｕｓ ｒｅｓｕｌｔ ｉｌｌｕｓｔｒａｔｅｓ ｔｈａｔ
ｔｈｅ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｅｒ⁃ｓｅｒｖｉｃｅ ｓｅｃｔｏｒ ｍａｙ ｍｉｔｉｇａｔｅ ｔｈｅ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｆｉｓｃａｌ ｔｒａｎｓｆｅｒ　 Ｌａｂｏｒ ｓｈａｒｅ　 Ｃｏｍｍｏｎ ｐｒｏｓｐｅｒｉｔｙ

７２



·财政税收· 　 ２０２３年第 ６期

一、 引言

收入分配是民生之源， 是改善民生、 实现发展成

果由人民共享最重要、 最直接的方式。 然而， 在不断

推动高质量发展的同时， 需要正视我国收入分配差距

仍然较大、 发展不平衡不充分仍然突出的问题， 因

此， 党的二十大报告指出， 要规范收入分配秩序， 规

范财富积累机制。 而作为收入分配的一项重要指标，
提高劳动收入份额有利于改善初次分配不平等， 缩小

收入差距。 从测算数据来看， Ｐｉｋｅｔｔｙ 等 （２０１９） ［１］通
过综合各类微观调查数据、 企业家财富排行和国民经

济核算数据测算指出， 改革开放初期中国的收入不平

等水平与北欧国家相当， 而近年来已经逐渐接近美

国， 同时 Ｋａｒａｂａｒｂｏｕｎｉｓ 和 Ｎｅｉｍａｎ （２０１４） ［２］ 也利用

ＯＥＣＤ数据计算指出， 在全球排名前八位的经济体

中， 中国的劳动收入份额降幅最大。 根据全国与各省

投入产出表显示①， ２００２年制造业产品部门的劳动者

报酬占增加值的比重， 即劳动收入份额为 ３９ ３％，
在 ２００７年下降至 ３２ ３％， 而在 ２０１７年又再次恢复到

３８ ６％。 但这一指标在不同地区间存在异质性， ２０１７
年， 中西部地区的劳动收入份额平均仅有 ３１ ６％，
而东部沿海发达地区平均达 ３７ ８％②。

劳动收入份额在实现共同富裕目标当中起到重要

作用， 但以往研究并未考虑政府间转移支付这一区域

再平衡政策对当地劳动收入份额的影响。 自 ２００３ 年

以来， 中央进一步扩大对中西部地区的政府间转移支

付规模 （陆铭和向宽虎， ２０１４［３］ ）， 这在一定程度上

降低了不同地区间的经济总量差距。 但在降低区域间

发展差距的同时， 区域再平衡政策也可能会加大政策

目的地内部的分化 （向宽虎和陆铭， ２０２２［４］ ）， 进一

步恶化欠发达地区的收入不平等情况。 一直以来， 转

移支付在我国区域发展战略中占据非常重要的地位，
中央对中西部地区财政转移支付规模持续扩张， ２０２０
年已达 ６６ ９４３ ２６ 亿元， 占全年 ＧＤＰ 的 ６ ６％， 然

而， 现有文献却鲜有讨论以转移支付驱动的发展模式

所伴生的收入分配关系。
从一般性转移支付和专项转移支付的对比来看，

一般性转移支付通常采取 “因素法” 分配， 从而推

动区域间财力均等化， 主要针对提升地方政府的基本

公共服务供给能力。 而专项转移支付更侧重改善欠发

达地区的基础设施建设以拉动投资 （刘畅和马光荣，
２０１５［５］）。 而一方面投资驱动的增长模式会提高资本

对劳动的可替代性， 另一方面在户籍障碍的制度背景

下， 劳动力难以通过人口流动的形式避免投资型增长

对本地劳动力回报的负面冲击， 因此， 虽然专项转移

支付有利于欠发达地区的整体性增长， 但可能加剧了

地区内部的分化程度。
通过相关宏微观数据， 本文实证分析了中央对地

方转移支付如何影响当地的劳动收入份额， 具体进行

了如下工作： （１） 基准回归结果发现， 专项转移支

付占 ＧＤＰ 之比每提高 １ 个百分点， 企业劳动收入份

额平均下降 ０ ７４７百分点， 专项转移支付显著阻碍了

劳动收入份额提升， 并且这一结论在稳健性检验中均

保持稳健。 （２） 机制分析进一步得出， 专项转移支

付虽然并未显著影响资本成本， 却显著提高了资本要

素的回报率， 因此使得企业扩大固定资产投资， 更偏

向资本增强型技术进步， 以及削弱了劳动者的工资谈

判力量。 （３） 异质性分析结果表明， 消费服务业发

展可以有效缓解专项转移支付对劳动收入份额的负面

影响。
本文主要对以下两方面文献作出边际贡献： 其一

是关于劳动收入份额变迁与劳动和资本要素相对供需

关系的文献。 现有文献从技术进步 （Ｋｌｕｍｐ等， ２００７［６］；
黄先海和徐圣， ２００９［７］、 Ａｕｔｏｒ 和 Ｓａｌａｍｏｎｓ， ２０１８［８］；
Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｒｅｓｔｒｅｐｏ， ２０１８［９］； 郭凯明， ２０１９［１０］ ）、
产业结构转型 （白重恩和钱震杰， ２０１０［１１］； 钱晓烨

和迟巍， ２０１１［１２］）、 城乡结构变迁 （李稻葵等， ２００９［１３］；
姜磊和郭玉清， ２０１２［１４］； 姜磊等， ２０１４［１５］ ）、 私有

化改革 （翁杰和周礼， ２０１０［１６］； 周明海等， ２０１０［１７］；
伍山林， ２０１１［１８］； Ｂｅｒｋｏｗｉｔｚ 等， ２０１７［１９］ ）、 市场结

构 （Ａｕｔｏｒ 等， ２０２０［２０］； Ｋｅｈｒｉｇ 和 Ｖｉｎｃｅｎｔ， ２０２１［２１］；
Ｂａｒｋａｉ， ２０２０［２２］； Ｈａｎ 和 Ｐｙｕｎ， ２０２１［２３］； 陆雪琴和

田磊， ２０２０［２４］）、 劳动者议价能力 （Ｂｅｎｔａｌ 和 Ｄｅｍｏｕｇｉｎ，
２０１０［２５］； Ｋｒｉｓｔａｌ， ２０１０［２６］； Ｂｒｏｏｋｓ 等， ２０２１ａ［２７］； Ｂｒｏｏｋｓ
等， ２０２１ｂ［２８］； Ｙｅｈ 等， ２０２２［２９］； Ｃａｕｖｅｌ 和 Ｐａｃｉｔｔｉ，
２０２２［３０］； 文雁兵和陆雪琴， ２０１８［３１］； 柏培文和杨志

才， ２０１９［３２］） 和融资约束 （汪伟等， ２０１３［３３］； 陈斌

开和陆铭， ２０１６［３４］； 董丰等， ２０２０［３５］ ） 等方面考察

了各类经济因素如何通过改变劳动与资本要素的相

８２

①

②

投入产出表中的增加值数据主要来自于当年的国民经济核算资料， 而具体构成则根据有关统计、 会计、 业务等调查资料进行处理计算， 计算

方式包括生产法和收入法等， 具体过程可参考 《中国经济普査年度国内生产总值核算方法》 ２００７年版。
东部沿海发达地区包括北京、 天津、 山东、 浙江、 上海、 江苏、 福建和广东， 其他地区为中西部地区， 海南未纳入上述统计。
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对供需关系来影响劳动收入份额。 其二是关于区域

发展政策影响政策目的地内部分化的文献。 部分文

献主要关注产业园区建设对当地就业的政策效应

（ Ｎｅｕｍａｒｋ 和 Ｋｏｌｋｏ， ２０１０［３６］； Ｆｒｅｅｄｍａｎ， ２０１３［３７］；
Ｇｏｂｉｌｌｏｎ 等， ２０１２［３８］； Ｚｈｅｎｇ， ２０２１［３９］ ）。 而具体到

转移支付而言， 雷根强等 （２０１５） ［４０］的研究表明， 转

移支付增长进一步扩大了当地的城乡收入差距， 同

时， 马光荣和孟源祎 （２０２２） ［４１］指出转移支付可能通

过资本化效应加剧了当地的福利分化。 本文侧重转移

支付对于当地制造业企业劳动收入份额的影响， 从而

进一步讨论转移支付如何影响当地劳动力市场的收入

分配结构。
本文研究的边际贡献主要体现在以下两个方面：

其一， 从资本回报、 投资行为与技术进步偏向、 劳动

力市场垄断等方面实证检验了转移支付作用于劳动收

入份额的具体机制， 从劳动力市场的收入分配结构角

度， 为理解转移支付如何影响政策目的地内部分化提

供一个实证支点。 其二， 进一步讨论了转移支付对劳

动收入份额的影响异质性， 从而有助于探讨保障劳动

收入份额稳定在合理区间的政策与制度设计， 也为转

移支付如何改善当地收入差距提供建议与参考。
本文后续结构安排如下： 第二部分是理论分析；

第三部分是数据、 变量和研究设计的相关说明； 第四

部分是实证结果及分析； 第五部分是本文的主要结论

与政策建议。

①　 数据来源于财政部官方网站， 且为排除新冠疫情的影响， 采用 ２０１８年的决算数据。
②　 此处交通建设相关补助具体为 “车辆购置税收入补助地方” 和 “政府还贷二级公路取消收费后补助资金”。
③　 图 １的数据也同样表明， 本文后续的研究结论并未随着时间变化有较大改变， 因此在样本期内的实证观察仍然有较强的政策含义。

二、 理论分析

我国转移支付总体上可以分为一般性转移支付和

专项转移支付两类。 一般性转移支付主要遵照 “基
本公共服务均等化” 的原则， 按照 “因素法”， 即综

合一系列社会经济因素的测算结果， 向财政收入不足

的欠发达地区补充财政资金。 而卢洪友和陈思霞

（２０１２） ［４２］指出， 一般性转移支付具有明显的 “亲
穷” 特征， 即经济发展越不发达的地区一般性转移

支付往往越多， 但专项转移支付的执行与 “区域公

平” 原则存在一定的偏差。 与一般性转移支付主要

补充地方政府的财力相比， 专项转移支付更针对欠发

达地区的大型基础设施建设， 如公路、 铁路、 电力设

施、 用水设施等。 以 ２０１８ 年中央财政决算为例①，

专项转移支付的基本建设支出为 ４ １０８ ６７ 亿元， 仅

此一项即占当年专项转移支付总额的 １７ ９％， 若进

一步考虑纳入其他相关支出， 如交通建设相关补

助②， 则占比进一步提升至 ３２ ３％， 而这一比例也仅

是相对保守的不完全估计， 且尚未考虑省级政府对地

市政府专项补助的部分。 由此可见， 专项转移支付对

于地方基础建设存在重要的财力支撑作用。 因此本文

也主要使用专项转移支付的变化情况来考察其对当地

劳动收入份额的影响。
另外， 从统计描述来看， 相对一般转移支付而

言， 专项转移支付也对劳动收入份额提升的负面作用

相对更大。 在图 １ 中③， 基于 ２０１５ 年 “全国税收调

查” 中的制造业企业微观数据计算了各地市的劳动

收入份额， 并与各地市 ２０１５ 年政府信息公开披露的

转移支付数据绘制散点图。 可以发现， 两类转移支付

与劳动收入份额皆呈现出负相关关系， 同时， 从拟合

线的斜率比较来看， 专项转移支付更容易抑制劳动收

入份额提升。
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图 １Ａ　 一般转移支付与劳动收入份额散点图
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图 １Ｂ　 专项转移支付与劳动收入份额散点图
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专项转移支付对劳动收入份额的影响主要取决于

其对资本和劳动要素相对关系的作用。 从资本要素来

看， 专项转移支付有利于当地基础设施建设， 而由于

资本可以自由流动， 基础设施水平提高会进一步提升

资本回报率， 从而吸引资本要素流入， 这一机制在微

观企业方面则可能具体表现为资本偏向型技术进步和

固定资产投资扩张。 而在资本深化的同时， 企业也

降低了对劳动力要素的相对需求， 从而可能使得劳

动力市场的买方力量增强。 从劳动力要素的角度

看， 若劳动力得以自由流动， 则在本地劳动力需求

下降的背景下， 劳动力可以选择迁移到其他地区就

业以应对劳动力买方市场， 具体而言， 在本地的工

资谈判中， 劳动力不接受本地聘用的保留效用水平

会更高， 因此本地企业可能仍然需要支付足够的劳

动报酬。 但如果存在人口流动障碍， 一方面劳动力

无法利用人口流动影响工资谈判， 另一方面劳动力

需求下降会加剧就业竞争， 因而在缺乏工资议价能

力的条件下， 劳动力只能选择接受相对较低的劳动

力回报。 综上所述， 专项转移支付可能并不利于劳

动收入份额的稳步提升， 从而加剧了受资助地区的

内部分化。 具体如图 ２ 所示。

�M
D/
��

��
��
�M

B�
"��

��
"�f

"�K-
�B@�
6��K

B�>2
��

��B�
�B

B���(

B��	�
��E 

图 ２　 逻辑框架示意图

三、 数据与模型

（一） 数据来源

本文使用的数据分为 １９９９—２００７ 年地市宏观数

据和企业微观数据两个部分①。 宏观数据中的财政税

收相关变量来自 《中国地市县财政统计资料》， 其他

社会经济变量来自 《中国县域统计年鉴》 和 《中国

区域经济统计年鉴》。 企业微观数据主要使用了中国

工业企业数据库， 删除销售额 （产品销售收入） 小

于等于 ０的， 职工人数小于 ８人的， 总资产小于流动

资产、 总资产小于固定资产净值或者累计折旧小于当

年折旧的， 以及删除实收资本和资本小于等于 ０的观

察值， 删除企业所在地为北京、 天津、 上海、 重庆、
海南、 西藏、 新疆等省份以及自治州和盟的观察值，
删除企业所在地发生迁移的观察值。

（二） 计量模型

本文的基准回归模型如下：

Ｙｎｉｔ ＝α＋βｔｒａｎｓｆｅｒｎｔ＋γＸ ｉｔ＋δＸｎｔ＋σｉ＋τｔ＋εｎｉｔ （１）

其中： Ｙｎｉｔ为本文所关心的各项被解释变量， 其中基

准回归的被解释变量为企业劳动收入份额； 下角标 ｉ
代表企业， ｎ 代表所在地市， ｔ 代表年份； ｔｒａｎｓｆｅｒｎｔ是
核心解释变量， 即专项转移支付占 ＧＤＰ 之比； Ｘ ｉｔ和

Ｘｎｔ分别代表企业和地市相关控制变量， 具体可见描

述性统计部分； σｉ 表示企业固定效应； τｔ 为年份固

定效应； εｎｉｔ为误差项； α 为常数项。 回归结果采取

聚类标准误， 聚类至 “地市×年份” 层面， 核心变量

和企业连续型控制变量皆在上下 １％分位数处截尾。
（三） 变量构建

本文的核心变量构建如下：
１ 企业劳动收入份额。
参考钱震杰和朱晓冬 （２０１３） ［４３］关于中国工业企

业数据库的收入法增加值计算过程， 计算如下：

劳动收入份额＝劳动者报酬 ／ （当年折旧＋劳动者

报酬＋营业盈余＋生产税净额）

其中由于数据限制， 劳动报酬只包括本年应付福利费

和本年应付工资总额， 同时根据国家统计局国民经济

核算司 （２００７） ［４４］的分行业估算结果， 考虑销售费

用、 管理费用和财务费用中未列明的， 但应核算为劳

动者报酬、 营业盈余和生产税净额的增加值项目， 在

上述类费用之和中取固定比例分别计入劳动者报酬、
营业盈余和生产税净额。 另外利用钱震杰和朱晓冬

（２０１３） ［４３］提出的以企业总产值为分解基础的劳动收

入份额指标， 以及中国工业企业数据库生产法增加值

计算的劳动收入份额指标作为稳健性检验。 上述指标

均剔除 ０到 １区间以外的观察值。
２ 专项转移支付占 ＧＤＰ 之比。
专项转移支付取自 《中国地市县财政统计资料》

０３

① 由于中国工业企业数据库在 ２００８年及其后缺乏计算劳动收入份额的必要变量， 故样本期设定为 １９９９—２００７ 年。 而在前文已指出， 中西部地

区的劳动收入份额在 ２０１７年仍然远低于东部沿海地区， 甚至低于 ２００７年的全国水平， 因此在样本期内的实证观察仍然有较强的政策含义。
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的 “专项补助” 所列数值， 地区 ＧＤＰ 指标则来自

《中国区域经济统计年鉴》， 本文同样讨论了转移支

付总量占 ＧＤＰ 之比以及一般性转移支付占 ＧＤＰ 之

比。 其中， 转移支付包括一般性财政预算当中的一般

性转移支付 （或称财力性转移支付）， 包括均衡性转

移支付、 原体制补助、 民族地区转移支付补助、 调

整工资转移支付补助、 农村税费改革转移支付补

助、 取消农业特产税与降低农业税税率转移支付补

助、 缓解县乡财政困难转移支付补助、 农村义务教

育补助、 增发国债补助、 结算补助和企事业单位预

算划转补助等， 以及专项转移支付。 从转移支付分

类来看， 一般性转移支付主要用于补充地方政府的

自有财力， 因此一般性转移支付资金可能更多用于

政府部门开支或教育、 医疗、 社会保障等基本公共

服务， 而专项转移支付则更倾向于推动当地经济增

长， 尤其是在早期以投资驱动为主导的增长模式

下， 专项转移支付更侧重基础设施建设以拉动投

资， 这一点也得到了刘畅和马光荣 （２０１５） ［５］以及马

光荣等 （２０１６） ［４５］的实证支持。
３ 控制变量。
本文的地市控制变量主要考虑当地的社会经济特

征， 经济特征则包括人均财政支出对数、 人均 ＧＤＰ
对数、 人均城镇在岗职工工资对数、 固定资产投资与

ＧＤＰ 之比、 第二产业生产总值占地区 ＧＤＰ 之比、 消

费零售总额与 ＧＤＰ 之比等。 企业控制变量包括企业

总资产对数、 企业年龄对数、 企业杠杆率、 资产回报

率、 员工数量对数、 补助收入对数、 是否出口以及是

否为国有控股企业等。

表 １ 描述性统计

变量 均值 方差 最小值 最大值

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比 ０ ００９ ０ ００９ ０ ００１ ０ ０５１

人均财政支出对数 ７ ３２６ ０ ８９４ ４ ９７２ １０ ４２７

人均 ＧＤＰ 对数 ０ ６８ ０ ８７８ －１ ８２９ ３ ４４６

人均城镇在岗职工工资对数 ９ ６７ ０ ４７４ ５ ７０８ １０ ９４５

固定资产投资与 ＧＤＰ 之比 ０ ４０１ ０ １４７ ０ ０００ １ １４０

第二产业生产总值占地区 ＧＤＰ 之比 ０ ５１８ ０ ２１９ ０ １４３ ５ ５３１

消费零售总额与 ＧＤＰ 之比 ０ ３３６ ０ ０８４ ０ ０７７ １ ７８２

劳动收入份额 ０ ２５４ ０ １９１ ０ ０００ １ ０００

企业总资产对数 ９ ６６６ １ ３１３ ６ ９１０ １３ ８３５

企业年龄对数 １ ９６３ ０ ８７ ０ ０００ ３ ９３２

企业杠杆率 ０ ５８４ ０ ２７５ ０ ００９ １ ４９９

资产回报率 ０ ０５８ ０ １１６ －０ ２０９ ０ ７７１

员工数量对数 ４ ７７８ １ ０３２ ２ ５６５ ７ ８５８

补助收入对数 ０ ５４６ １ ６６８ ０ ０００ ８ １４９

是否出口 ０ ２７９ ０ ４４９ ０ ０００ １ ０００

是否为国有控股企业 ０ １４３ ０ ３５０ ０ ０００ １ ０００

　 　 注： 作者根据资料整理。

四、 实证分析结果

（一） 基准回归

表 ２汇报了基准回归的结果。 可以看出， 转移支

付显著降低了劳动收入份额， 列 （２） 的结果表明，

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比每提高 １ 个百分点， 企业

劳动收入份额平均显著下降 ０ ７４７ 个百分点。 另外，
列 （３） ～列 （５） 进一步考虑了 “行业－年份” 固定

效应， 以及聚类到地市层面和省份层面的影响， 发现

结果依然保持稳健。
１３
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表 ２ 基准回归

被解释变量： 企业劳动收入份额

（１） （２） （３） （４） （５）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－０ ７９５∗∗∗

（０ ２０７）
－０ ７４７∗∗∗

（０ ２０９）
－０ ７０９∗∗∗

（０ ２０３）
－０ ７４７∗∗∗

（０ ２０９）
－０ ７４７∗∗

（０ ３２０）

资产对数
－０ ０４０∗∗∗

（０ ００１）
－０ ０３９∗∗∗

（０ ００１）
－０ ０３９∗∗∗

（０ ００１）
－０ ０３９∗∗∗

（０ ００２）
－０ ０３９∗∗∗

（０ ００３）

年龄对数
０ ００１∗∗

（０ ０００ ６）
０ ００１∗∗

（０ ０００ ６）
０ ０００ ４
（０ ０００ ６）

０ ００１∗

（０ ０００ ７）
０ ００１∗

（０ ０００ ７）

杠杆率
０ ０２６∗∗∗

（０ ００１）
０ ０２６∗∗∗

（０ ００１）
０ ０２６∗∗∗

（０ ００１）
０ ０２６∗∗∗

（０ ００２）
０ ０２６∗∗∗

（０ ００３）

资本回报率
－０ ３８２∗∗∗

（０ ０１０）
－０ ３８４∗∗∗

（０ ０１０）
－０ ３８４∗∗∗

（０ ０１０）
－０ ３８４∗∗∗

（０ ０２３）
－０ ３８４∗∗∗

（０ ０５６）

从业人数对数
０ ０４５∗∗∗

（０ ００１）
０ ０４４∗∗∗

（０ ００１）
０ ０４４∗∗∗

（０ ００１）
０ ０４４∗∗∗

（０ ００１）
０ ０４４∗∗∗

（０ ００２）

补贴收入对数
０ ００１∗∗∗

（０ ０００ １）
０ ００１∗∗∗

（０ ０００ １）
０ ００１∗∗∗

（０ ０００ １）
０ ００１∗∗∗

（０ ０００ ２）
０ ００１∗∗∗

（０ ０００ ３）

是否出口
－０ ０００ ２
（０ ００１）

－０ ０００ ３
（０ ００１）

－０ ０００ ２
（０ ００１）

－０ ０００ ３
（０ ００１）

－０ ０００ ３
（０ ００１）

是否国企
０ ０１１∗∗∗

（０ ００１）
０ ０１２∗∗∗

（０ ００１）
０ ０１２∗∗∗

（０ ００１）
０ ０１２∗∗∗

（０ ００１）
０ ０１２∗∗∗

（０ ００１）

人均财政支出对数
－０ ００３
（０ ００７）

－０ ００２
（０ ００６）

－０ ００３
（０ ００９）

－０ ００３
（０ ０１０）

人均 ＧＤＰ 对数
－０ ０１１
（０ ０１２）

－０ ０１１
（０ ０１２）

－０ ０１１
（０ ０１４）

－０ ０１１
（０ ０１０）

城镇职工工资对数
－０ ００８
（０ ００６）

－０ ００７
（０ ００６）

－０ ００８
（０ ００８）

－０ ００８
（０ ００８）

全社会固定资产投资占比
－０ ０３４∗∗∗

（０ ００８）
－０ ０３２∗∗∗

（０ ００８）
－０ ０３４∗∗∗

（０ ００８）
－０ ０３４∗∗

（０ ０１３）

第二产业生产总值占 ＧＤＰ 之比
０ ００３∗∗

（０ ００１）
０ ００３∗∗

（０ ００１）
０ ００３∗∗

（０ ００１）
０ ００３∗∗

（０ ００１）

社会消费品零售额占 ＧＤＰ 之比
０ ０３８∗∗

（０ ０１７）
０ ０３８∗∗

（０ ０１７）
０ ０３８∗

（０ ０２１）
０ ０３８
（０ ０２３）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

企业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

行业－年份固定效应 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ ＮＯ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５５７ ０ ５５８ ０ ５５９ ０ ５５８ ０ ５５８

ｏｂｓ １ ２２３ ２９９ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８

ｃｌｕｓｔｅｒ 地市×年份 地市×年份 地市×年份 地市 省份

　 　 注： ∗代表在 １０％的显著性水平上显著， ∗∗代表在 ５％的显著性水平上显著， ∗∗∗代表在 １％的显著性水平上显著， 括号内为聚类标准误， 系数

与标准误四舍五入至小数点后 ３位数， 下同。

　 　 表 ３ 中进一步考虑指标设定和样本范围的敏感

性。 列 （１）、 列 （２） 考虑劳动收入份额的测算问

题， 将被解释变量替换为钱震杰和朱晓东 （２０１３） ［４３］

以企业总产值为计算基础的指标以及用生产法测度的

指标， 分别记为劳动收入份额 Ｉ 与劳动收入份额 ＩＩ，
另外， 在列 （３）、 列 （４） 考察了一般性转移支付和

２３
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转移支付总量占 ＧＤＰ 之比对劳动收入份额的影响。
可以看出， 列 （１） ～列 （４） 变量更换并未对结果产

生较大影响。 列 （５） ～列 （８） 主要考察不同子样本

对回归结果的影响， 其中列 （５） 和列 （６） 分别为

市辖区和非市辖区样本， 列 （７） 和列 （８） 分别为

东部地区和西部地区样本。 可以看到， 样本企业是否

处在市辖区对其受到转移支付影响的差异并不明显，
但分地区的结果表明， 处在中西部地区的企业受到转

移支付影响更大， 这也进一步和本文的理论假说相

印证。

表 ３ 稳健性检验 Ｉ———敏感性分析

变量

改变被解释变量 改变核心解释变量 区分所在地 区分地区

劳动收入

份额Ⅰ
劳动收入

份额Ⅱ
一般转移

支付占比

总量转移

支付占比
市辖区 非市辖区 东部地区 中西部地区

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

专项转移支付占

ＧＤＰ 之比

－０ ４２７∗∗

（０ １７８）
－０ ７８９∗∗∗

（０ ２８１）
－０ ７０５∗∗

（０ ３６０）
－０ ８００∗∗∗

（０ ２３８）
－０ ２９５
（０ ４０３）

－０ ５８９∗∗∗

（０ １８０）

一般转移支付占

ＧＤＰ 之比

－０ ４４９∗∗∗

（０ １１２）

转移支付占

ＧＤＰ 之比

－０ ４６３∗∗∗

（０ ０８９）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ４４３ ０ ５６５ ０ ５５９ ０ ５５９ ０ ５６３ ０ ５５６ ０ ５６３ ０ ５３９

ｏｂｓ １ １８３ ６３０ １ ２０６ ６５３ １ １１４ ４９８ １ １３５ ６６８ ３９２ ５８２ ８０７ ５５４ ７９４ ４３０ ４０７ ６５８

（二） 工具变量估计

１ 基于工具变量的基准回归。
虽然在基准回归中已经控制了诸多变量和固定效

应以缓解 ＯＬＳ 估计的偏误， 但仍然不可避免地可能

存在一些内生性问题， 如上级政府可能对劳动收入份

额较低的地区批准更多专项转移支付， 即互为因果问

题， 再如劳动收入份额较低的地方政府可能存在较大

激励来争取上级政府的专项转移支付， 即遗漏变量问

题， 因此本文采用双重差分形式的工具变量来讨论回

归模型潜在的内生性。
已有部分文献 （赵永辉等， ２０１９［４６］； 陈晓光，

２０１６［４７］； Ｃｈｅｎ， ２０１７［４８］） 表明， 政府的财政压力是

提高当地税收努力的原因之一。 从转移支付的角度而

言， 在下级政府竞争性申请上级专项转移支付的机制

下， 财政压力加重也可能迫使下级政府扩大竞争专项

转移支付的努力①， 从而获得更多转移支付收入， 因

此， 本文利用 ２００２年的所得税分享改革的外生冲击，
构建专项转移支付的工具变量。 ２００１ 年年底， 国务

院颁布 《关于印发所得税收入分享改革方案的通知》
（国发 ［２００１］ ３７号）， 规定自 ２００２年 １月 １日开始

实施中央与地方政府增量分成所得税， 即对 ２００２ 年

之后所得税收入超过原有收入基数的部分进行分成，
而原有收入基数以所得税税收返还的形式回到地方财

政中。 根据相关政策规定， 参考陈晓光 （２０１６） ［４７］、
Ｃｈｅｎ （２０１７） ［４８］和陈思霞等 （２０１７） ［４９］的做法， 利

用地方受到所得税改革冲击的差异作为识别策略， 即

利用改革前 （１９９９—２００１ 年） 的所得税均值与财政

收入均值之比， 与改革后 （２００２—２００７ 年） 的所得

３３

① 这里可能涉及下级政府的努力成本与转移支付潜在收益两方面的权衡问题， 但从具体工作而言， 下级政府的努力成本可能主要包括相关申请

资料的准备、 下级政府官员来往北京或当地省会的时间精力， 乃至和上级政府部门官员的人情往来等， 但与转移支付的潜在收益相比， 这些

努力成本应当是微不足道的。 另外， 亦有一种可能是因为财政压力的外生冲击使得中央政府给予当地更多的转移支付补偿， 但从实践经验来

看， 诸如 “跑部钱进” 之类的现象都表明专项资金需要地方官员 “靠跑靠要”， 而非因为财政状况不佳就能获得额外资金。 当然， 由于数据

限制， 本文无法充分讨论这一点， 但即便这一逻辑成立， 也并不影响所得税冲击作为工具变量的合理性。
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税均值与所得税返还均值之和与财政收入均值之比作

差， 来构建双重差分工具变量， 具体如下：

所得税冲击＝
所得税９９－０１

财政收入均值９９－０１

－
所得税０２－０７＋所得税税收返还０２－０７

财政收入均值０２－０７

可以看出， 所得税冲击指标越大， 证明当地财政

受到改革冲击越强烈。 利用这一指标进而构建如下工

具变量估计方程：

ｔｒａｎｓｆｅｒｎｔ ＝ ｃ＋ϑＴｒｅａｔｎ×Ｐｏｓｔ０２ｔ＋μＸｎｔ＋σｎ＋τｔ＋τｎｔ （２）

Ｙｎｉｔ ＝α＋βｔｒａｎｓｆｅｒｎｔ︿＋γＸ ｉｔ＋δＸｎｔ＋σｉ＋τｔ＋εｎｉｔ （３）

其中： Ｔｒｅａｔｎ 为上述所得税冲击指标； Ｐｏｓｔ０２ｔ 为年份

虚拟变量， ２００２ 年及之后赋值为 １， 其他为 ０；
ｔｒａｎｓｆｅｒｎｔ︿ 为第一阶段估计的拟合值。 在进行工具变量

估计之前， 首先考察一阶段双重差分法的适用性。 图

３中展示了利用事件研究法使用所得税冲击对专项转

移支付的回归结果， 可以看出： 在改革前， 专项转移

支付在不同地区并未存在显著差异； 而在 ２００２ 年之

后， 所得税冲击较大的地区争取到了更多专项转移支

付。 图示结果表明一阶段双重差分法满足平行趋势

假设。
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图 ３　 所得税冲击平行趋势检验

从表 ４中可以看出， 列 （１） 直接采用所得税冲

击指标作为强度双重差分能够产生更大的变异 （ｖａｒｉ⁃
ａｔｉｏｎ）， 因此一阶段估计在 １％的显著性水平上显著，
而在列 （２） 将所得税冲击按是否大于 ０ 来构成一个

虚拟变量， 发现由于变异缩小， 显著性水平有所降

低， 但两种做法的 Ｆ 值都大于 １０， 这说明工具变量

具有较强的相关性。 列 （３）、 列 （４） 分别展示了两

种做法的二阶段估计， 相比于列 （５） 的 ＯＬＳ 估计结

果而言， 工具变量法的估计系数有所膨胀， 但仍然显

著为负， 与 ＯＬＳ 估计保持一致， 这说明本文的基准

回归具有稳健性。

表 ４ 稳健性检验Ⅱ———Ⅳ估计

变量
一阶段估计 Ⅳ估计 ＯＬＳ估计

（１） （２） （３） （４） （５）

所得税冲击×ｐｏｓｔ２００２
０ ０６２∗∗∗

（０ ０２０）
０ ００２∗

（０ ００１）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－１ ０８２∗∗

（０ ４６６）
－３ ３３２∗∗

（１ ３３０）
－０ ７４７∗∗∗

（０ ２０９）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｆ 值 １１ ３７ １３ １７ — — —

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ９１１ ０ ９１１ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８

ｏｂｓ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８

　 　 ２ 工具变量的合理性讨论。
首先， 陈思霞等 （２０１７） ［４９］的分析结果表明， 所

得税分享改革有利于地区经济增长， 同时也会使得地

方政府推进房地产行业的发展。 另外， 所得税征管可

能也会影响到企业债务 （刘行等， ２０１７［５０］ ） 以及劳

动增加值 （李明等， ２０１８［５１］）， 这些因素有可能对劳

动收入份额同样产生影响。 而在基准回归中， 控制人

均 ＧＤＰ 水平、 投资占 ＧＤＰ 之比等相关宏观变量， 以

４３
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及企业杠杆率、 资本回报率等相关微观变量能够较好

地解决此类因素对工具变量排他性的威胁。
另外， 杜鹏程等 （２０２１） ［５２］指出， 所得税分享改

革将企业按照成立年份划分为不同税务局管辖， 因此

通过断点回归实证分析表明， 强化税收征管有利于劳

动收入份额的提升。 首先， 在基准回归中， 控制企业

年龄变量可以相对减轻不同税务部门征管对劳动收入

份额的潜在影响。 其次， 在表 ５ 中列 （１）、 列 （２）
进一步纳入了企业的所得税有效税率， 以直接分析企

业纳税对于回归结果的影响， 以及在列 （ ３）、 列

（４） 考察了征管部门与年份的交互效应， 以控制不

同税务部门征管的动态影响。 实证结果表明， 这两类

做法均没有改变原有结论， 因此， 税收征管对于工具

变量估计和基准回归结果的潜在干扰并不严重。

表 ５ ＩＶ 估计的潜在问题Ⅱ———税收征管

变量
ＯＬＳ ＩＶ ＯＬＳ ＩＶ

（１） （２） （３） （４）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－０ ７７４∗∗∗

（０ ２１０）
－１ ０３８∗∗

（０ ４６２）
－０ ７０５∗∗∗

（０ ２０９）
－１ ０３４∗∗

（０ ４６４）

所得税率
－０ ０６１∗∗∗

（０ ００２）
－０ ０６１∗∗∗

（０ ００２）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

国税征管－年份固定效应 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５６６ ０ ５６６ ０ ５５８ ０ ５５８

ｏｂｓ １ １４５ １２７ １ １４５ １２７ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８

３ 企业的进入与退出。
另外， 由于中国工业企业数据库的面板非平衡程

度较高， 因此在本节考察企业的进入退出情况在基准

回归中所产生的可能作用。 在表 ６ 的列 （１） ～ 列

（３） 的回归中利用平衡面板数据来探究这一问题，
分别保留持续 ９年、 持续 ８年及以上和持续 ７年及以

上的样本以保障面板数据平衡性， 发现这一变动并未

改变基准结论。
同时， 进一步考察进出企业样本和在库企业样本

是否在劳动收入份额方面存在显著的差异。 参考马弘

等 （２０１３） ［５３］、 毛其琳和盛斌 （２０１３） ［５４］的做法， 首

先构建进出企业样本与在库企业样本的劳动收入份额

均值之比， 具体如下：

劳动收入份额均值之比＝
全数据集内 ｔ 年进入（退出）的企业劳动收入份额均值

ｔ 年在库的企业劳动收入份额均值

其中： 定义若企业的开工年份为 ｔ 年， 即为当年进入

企业； 定义若企业在数据集中完全退出的年份为 ｔ
年， 即为当年退出企业。 在列 （５）、 列 （６） 分别考

察了转移支付对劳动收入份额均值之比的影响， 结果

均不显著， 这说明转移支付增长并没有引入劳动收入

份额更低的企业或使得劳动收入份额更高的企业离

开， 也意味着基准结论并非由企业的进出变化而

驱动。
最后， 额外考虑企业进出相关控制变量的遗漏可

能产生的影响， 首先计算企业的进入退出率为：

企业进入率（退出率）＝

　 全数据集内 ｔ 年进入（退出）的企业对应变量之和

ｔ 年在库的企业对应变量之和

在列 （７）、 列 （８） 控制了进入 （退出） 企业

的企业数量进入率、 就业人数进入率、 资本规模进入

率以及劳动收入份额均值之比， 而无论是考虑企业进

入或企业退出， 均没有对基准结论产生较大影响。 这

也侧面表明， 企业进出动态并非是转移支付影响劳动

收入份额的潜在机制。

表 ６ 稳健性检验Ⅲ———直接考虑样本变动情况

变量

保留一直在库样本 企业进入 企业退出 考虑企业进出控制变量

（１） （２） （３） （５） （６） （７） （８）

持续 ９年
持续 ８年
及以上

持续 ７年
及以上

劳动收入份额

均值之比

劳动收入份额

均值之比

控制企业

进入变量

控制企业

退出变量

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－１ ００４∗∗∗

（０ ２４１）
－１ ０１２∗∗∗

（０ ２２７）
－１ ００３∗∗∗

（０ ２２７）
０ ０６９
（０ ２８８）

０ １５２
（０ ３９７）

－０ ４８４∗∗∗

（０ １８６）
－０ ６５１∗∗∗

（０ ２２３）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

企业进入 ／退出相关变量 — — — — — ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

５３
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续前表

变量

保留一直在库样本 企业进入 企业退出 考虑企业进出控制变量

（１） （２） （３） （５） （６） （７） （８）

持续 ９年
持续 ８年
及以上

持续 ７年
及以上

劳动收入份额

均值之比

劳动收入份额

均值之比

控制企业

进入变量

控制企业

退出变量

企业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５５５ ０ ５５２ ０ ５４９ ０ ３１９ ０ １８９ ０ ５６０ ０ ５６３

ｏｂｓ ２１１ １８６ ２９７ １７９ ４１３ ７９０ ２ ２９３ ２ ０１０ １ １０９ ３４０ １ ０９１ ８４５

（三） 机制分析

在本节主要讨论转移支付不利于劳动收入份额提

升的具体机制， 首先讨论转移支付对于融资成本和资

本回报的影响， 其次考察转移支付对于企业投资行为

和创新行为的作用， 最后探讨转移支付如何影响劳动

力的工资议价能力。
１ 融资成本与资本回报。
陈登科和陈诗一 （２０１８） ［５５］指出， 资本劳动相对

价格变动是影响劳动收入份额最为直接的因素， 而资

本劳动相对价格下降显著拉低了中国劳动收入份额。
因此， 本节主要讨论融资成本和资本回报如何受到转

移支付的影响， 从而影响当地劳动收入份额。
一方面， 转移支付对于融资成本可能具有直接效

应， 转移支付资金的进入进一步充实当地资本总量；
另一方面， 转移支付往往具有引致效应， 可能有助于

其他资本进入， 因此转移支付可能通过降低融资成本

的方式抑制劳动收入份额的提升。 Ｈａｕ 和 Ｏｕｙａｎｇ
（２０１９） ［５６］指出， 由于中国的信贷市场存在市场分割，
因此可以通过企业的贷款可得性和企业的利息费用来

考察当地的资本短缺 （Ｃａｐｉｔａｌ Ｓｃａｒｃｉｔｙ） 情况。 表 ７

中主要考察了三种变量： 贷款可得、 利息率和财务费

用率。 利用企业是否存在长期负债构建贷款可得性变

量， 贷款可得性越高， 意味着当地资本更为充裕。 另

外， 利用利息支出或财务费用与负债规模之比来构建

利息率变量， 利息率或财务费用率越低， 意味着当地

资本更为充裕。 可以从表 ７ 的列 （１） ～列 （３） 看

出， 转移支付并未对融资成本产生显著影响， 意味着

转移支付可能并非通过充实当地资本的方式来降低企

业劳动收入份额。
进一步地， 虽然转移支付并未显著影响当地资本

数量， 但其对基础建设等方面的大规模投入可能提高

了资本的回报率， 因此表 ７的列 （４）、 列 （５） 采用

利润与总资本规模之比以及利润与生产经营用固定资

本之比来考察资本回报率的情况。 回归结果发现， 转

移支付显著提高了资本回报率， 专项转移支付占

ＧＤＰ 之比每提高 １ 个百分点， 能够提高总资本回报

率 ０ ９５１个百分点， 提高生产经营用固定资本回报率

１ ５３１个百分点。 因此， 转移支付主要通过提高资本

回报率的方式改变了生产要素之间的相对关系， 从而

降低了劳动收入份额。

表 ７ 机制分析———资本成本与资本回报率

变量
贷款可得性 利息率 财务费用率 总资本回报率 生产经营资本回报率

（１） （２） （３） （４） （５）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
０ ２５３
（０ ３１６）

０ ０２３
（０ ０２９）

－０ ０２６
（０ ０３６）

０ ９５１∗∗∗

（０ １６３）
１ ５３１∗∗∗

（０ ５１１）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５０４ ０ ４６８ ０ ４９９ ０ ５５２ ０ ４６９

ｏｂｓ １ ３０２ １１０ １ ２０４ ３６１ １ １７２ ５３４ １ ３０２ １１０ １ ０１２ ５３４

　 　 注： 表 ７的列 （４）、 列 （５） 的控制变量并未包含资本回报率。

６３
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　 　 ２ 投资行为和技术偏向。
前一小节的实证证据表明， 转移支付有利于提高

资本回报率， 因此企业具备通过资本深化来影响劳动

收入份额的动机， 本节则具体考察转移支付对于企业

投资行为和研发行为的作用。
表 ８的列 （１）、 列 （２） 讨论了企业的固定资本

投资情况， 采用本年度生产经营用固定资产原值减去

上一年度数值作为企业的投资情况， 同时根据年度差

异是否大于 ０来构造是否存在投资的虚拟变量。 可以

看出， 转移支付显著提高了企业投资的概率， 专项转

移支付占 ＧＤＰ 之比每提高 １ 个百分点， 能够提高企

业投资概率的 ０ ９５１个百分点， 同时也显著提高了企

业投资规模。
进一步考虑企业资本结构的变动， Ｔｏｍａｓｋｏｖｉｃ⁃

Ｄｅｖｅｙ和 Ｌｉｎ （２０１３） ［５７］利用美国数据指出， 企业金

融化能够解释将近一半的美国 １９７０—２００８ 年劳动收

入份额下降， Ｋｏｈ等 （２０２０） ［５８］也指出企业知识产权

的资本化是美国劳动收入份额下降的重要成因。 而转

移支付对资本回报率的积极影响很可能促使企业在扩

大自身投资的同时也推动了企业的金融化趋向。 由于

没有企业金融资产的相关变量， 表 ８ 的列 （３）、 列

（４） 主要考察转移支付对企业无形资产的影响， 可

以看出， 转移支付显著提高了企业拥有无形资产的概

率和无形资产绝对规模。

表 ８ 机制分析———投资行为

变量

是否生产

经营投资

生产经营

投资对数

是否有

无形资产

无形资产

对数

（１） （２） （３） （４）

专项转移支付占

ＧＤＰ 之比

０ ９５６∗

（０ ５６３）
６ ３０１∗

（３ ８３２）
１ ８４３∗∗

（０ ８６７）
１１ ２１３∗

（６ ３３３）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ２７９ ０ ２６３ ０ ４９３ ０ ５２１

ｏｂｓ １ ３０２ １０８ １ ３０２ １０８ １ ３０２ ０３５ １ ３０２ ０３５

另外， 转移支付对资本回报率的提升也可能强化

了企业发展资本偏向型技术的激励， 因此使得企业的

技术进步方向更不利于劳动收入份额的提升。 由于具

体数据无法细分企业研发了何种类型的技术， 因此只

能观测技术进步对劳动收入份额的净效应， 以及转移

支付对其产生的影响。 表 ９中主要采用转移支付变量

与企业的专利申请情况作为交互项， 来考察在不同转

移支付相对规模之下， 企业研发活动对劳动收入份额

的异质性影响。 可以看出， 无论是采用是否拥有专利

的虚拟变量， 还是采用专利申请数量对数， 企业的研

发活动都对劳动收入份额产生了负面影响， 同时， 这

一负面影响存在显著的异质性， 即转移支付相对规模

越大的地区， 企业研发对于劳动收入份额的抑制作用

就越强烈， 这说明转移支付促进了企业的技术进步更

加偏向资本要素。

表 ９ 机制分析———技术进步偏向

变量
是否拥有专利 专利申请对数

（１） （２） （３） （４）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－０ ７４３∗∗∗

（０ ２０９）
－０ ７３４∗∗∗

（０ ２０９）
－０ ７４８∗∗∗

（０ ２０９）
－０ ７４０∗∗∗

（０ ２０９）

专利申请变量
－０ ０１２∗∗∗

（０ ００２）
－０ ００８∗∗∗

（０ ００３）
－０ ００２
（０ ００２）

０ ００１
（０ ００２）

专项转移支付占 ＧＤＰ
之比×专利申请变量

－０ ３８２∗

（０ ２０３）
－０ ４２５∗∗

（０ １９８）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８

ｏｂｓ １ ２００ ９６２ １ ２００ ９６２ １ ２００ ９６２ １ ２００ ９６２

３ 劳动者议价能力。
转移支付能够使政策目的地的社会生产更好参与

更大范围的区域分工与竞争 （陆铭等， ２００４［５９］）， 以

及推动市场整合 （谢姗和汪卢俊， ２０１５［６０］）， 但由于

劳动力流动障碍的存在， 劳动力市场的整合程度要弱

于产品与资本市场的整合程度， 因此一方面转移支付

推动市场整合可能提升本地行业内部的市场集中度，
强化本地劳动力市场的买方垄断力量， 另一方面劳动

力流动障碍又使得 “退出当地市场” 无法成为一个

劳资谈判中的有效承诺， 因此最终导致劳动者的工资

议价能力被削弱， 进而劳动收入份额下降。
在表 １０中主要考察了转移支付对各地市分行业

的劳动者议价能力情况， 考虑到在完全竞争的情况

下， 企业的价格加成率 （Ｍａｒｋｕｐ） 应当为 ０， 即零销

７３



·财政税收· 　 ２０２３年第 ６期

售利润， 因此本文主要利用劳动要素成本的加成率来

度量买方垄断程度， 定义劳动要素的加成率 μＬ
ｉｔ为：

μＬ
ｉｔ ＝ θＬ

ｉｔ ／ αＬ
ｉｔ

另外， 参考盛丹和陆毅 （２０１７） ［６１］的计算方式， 额外

计算了劳动力的议价能力 βｉｔ：

ｗ ｉｔ ＝
θｌ
ｉｔ

θｍ
ｉｔ

ｐｍ
ｔ Ｍｉｔ

Ｌｉｔ

βｉｔ ＝
（ｗ ｉｔ－ｗ ｉｔ）Ｌｉｔ

Ｐ ｉｔＱｉｔ－ｗ ｉｔＬ－ｐｍ
ｔ Ｍｉｔ－ｒｔＫ ｉｔ

其中： θＬ
ｉｔ为劳动要素投入的产出弹性； αＬ

ｉｔ为劳动要素

成本占总投入成本的比重； θｍ
ｉｔ 为中间投入的产出弹

性； ｐｍ
ｔ Ｍｉｔ为中间品投入成本； Ｌｉｔ为劳动力投入， ｗ ｉｔ

为保留工资； ｗ ｉｔ为人均工资； Ｐ ｉｔＱｉｔ为销售收入； ｒｔＫ ｉｔ

为资本投入， 根据 Ｂｒｏｏｋｓ 等 （２０２１ａ） ［２７］， 定义 ｒｔ ＝

０ １５。 产出弹性参考 Ｄｅ Ｌｏｅｃｋｅｒ 等 （２０１２） ［６２］的计算

方法， 其中生产函数系数定义在分省份分行业层面。
表 １０的列 （１） ～列 （５） 的被解释变量均为劳

动成本加成率， 但计算方式有部分差异， 其中， 列

（１）、 列 （２） 采取利用企业层面的劳动产出弹性计算

劳动成本加成率， 再分别取行业均值与行业中位数，
列 （３）、 列 （４） 将劳动产出弹性改为分省份分行业

均值， 同样分别取行业均值与行业中位数， 列 （５）
采取作为整体的行业的劳动投入总量和资本投入总量

计算劳动成本加成率。 可以看出转移支付显著提高了

劳动成本加成率， 列 （６）、 列 （７） 分别取劳动力议

价能力的行业均值与行业中位数， 发现结果也保持一

致， 劳动力的议价能力被转移支付所削弱。
表 １０的结果一致表明， 转移支付的扩张进一步提

高了劳动力市场的买方垄断力量， 削弱了劳动者议价

能力， 从而成为劳动收入份额下降的潜在机制之一。

表 １０ 机制分析———劳动者的工资议价能力

变量
劳动成本加成率 劳动力议价能力

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
０ ８７５∗

（０ ５２０）
０ ７４１∗

（０ ４６９）
０ ８６３∗∗

（０ ４４２）
０ ６４７∗

（０ ３９０）
２ ０８６∗∗∗

（０ ４２７）
０ ２０６
（０ ４２４）

０ ６８３∗

（０ ４３０）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

行业－城市固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ８２６ ０ ８４５ ０ ８４１ ０ ８６０ ０ ８６２ ０ ３２４ ０ ３１５

ｏｂｓ ４３ ９０３ ４３ ９０３ ４７ ９０８ ４７ ９０８ ４２ ３２８ ４１ ８３２ ４１ ８３２

　 　 注： 表 １１回归中删除只有 １家企业的行业， 行业控制变量包括行业的企业资本对数、 资本回报率、 雇用人数对数以及补贴收入对数等变量

的行业均值， 地市控制变量与聚类层级与前文相同。

（四） 异质性分析

在异质性分析中， 主要讨论消费服务业的繁荣对

于制造业劳动收入份额的影响。 由于消费服务业和制

造业基本共享当地的 “劳动力公共池”， 本地消费服

务业的发展能够给予制造业劳动力另一种就业选择。
从跨部门比较的视角来看， 第三产业的劳动收入份额

往往要高于第二产业 （刘亚琳等， ２０１８［６３］ ）， 因此，
在消费服务业与制造业为当地劳动力供给展开竞争的

背景下， 一旦制造业的劳动收入份额下降过快， 制造

业劳动力可能会向消费服务业转移， 从而相对提高制

造业劳动力的工资议价能力， 面临招工困难的问题。
这意味着消费服务业的繁荣可能在某种程度上会抑制

制造业劳动收入份额的下降速度。
根据人均社会消费零售总额变量， 在表 １１ 中列

（１） ～列 （３） 分别采取按照 １９９９ 年各地数值的中位

数分组、 按照 １９９９—２００１年各地均值的中位数分组，
以及按照 １９９９—２００７ 年各地均值的中位数分组， 而

列 （４） ～列 （６） 则使用人均餐饮业消费零售总额进

行前述三类分组， 其中， 变量值高于中位数为 １， 反

之为 ０。 可以看出， 人均社会消费零售总额或人均餐

８３



　 ２０２３年第 ６期 ·财政税收·

饮业消费零售总额偏高的地区， 转移支付对于劳动收

入份额的负面效应相对较弱。 表 １１ 的结果说明， 发

展消费服务业有利于削弱转移支付对于制造业劳动收

入份额的消极作用。

表 １１ 异质性分析———消费服务业

变量

人均社会消费零售总额分组 人均餐饮业消费零售总额分组

１９９９
中位数

１９９９—２００１
中位数

１９９９—２００７
中位数

１９９９
中位数

１９９９—２００１
中位数

１９９９—２００７
年中位数

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比
－０ ９６２∗∗∗

（０ ２０７）
－０ ９８８∗∗∗

（０ ２１３）
－１ ０１４∗∗∗

（０ ２１５）
－１ １２５∗∗∗

（０ ２３１）
－１ ００４∗∗∗

（０ ２２２）
－０ ８９８∗∗∗

（０ ２１９）

专项转移支付占 ＧＤＰ 之比×分组变量
０ ５５０∗

（０ ３１６）
０ ５７２∗

（０ ３０７）
０ ６０４∗∗

（０ ３０４）
０ ７４３∗∗

（０ ２９４）
０ ５８６∗

（０ ３０６）
０ ３３６
（０ ３００）

常数项 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８ ０ ５５８

ｏｂｓ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８ １ ２０２ ０８８

五、 总结

随着我国社会经济发展进入新时代， 如何利用区

域发展政策更好地解决我国发展不平衡不充分的矛

盾， 以及更好地让经济发展成果由人民共享， 是实现

共同富裕不可忽视的重要问题。 本文利用 １９９９—
２００７年的中国工业企业数据库以及地市转移支付数

据， 实证分析指出政府转移支付显著阻碍了劳动收入

份额提升， 并且这一结论在稳健性检验中均保持稳

健。 同时本文利用 ２００２ 年所得税分享改革的政策冲

击作为工具变量， 进一步验证了基准结果。 另外， 机

制分析发现， 转移支付并未显著影响资本成本， 但显

著提高了资本要素的回报率， 因此使得企业扩大固定

资产投资， 更偏向资本增强型技术进步， 以及削弱劳

动者的工资议价能力。 最后， 发展当地消费服务业有

利于改善转移支付对劳动收入份额的负面作用。
本文的研究结果存在如下两点启示：
第一， 随着生产要素的空间集聚程度逐步提高，

欠发达地区在人均意义上的资源拥有量差距将会与发

达地区逐步缩小， 从而实现习近平总书记所深刻指出

的 “在发展中促进相对平衡”。 然而在促进区域间相

对平衡的同时， 也有可能会进一步加剧区域内部收入

分化。 因此， 未来我国转移支付体系一方面需要着力

提升当地低收入群体的增收能力， 例如， 增强转移支

付对本地劳动力技能培训体系发展的引导， 针对性加

强本地劳动力在新兴产业发展， 如数字经济或平台经

济等产业发展中所需的劳动技能培训； 另一方面需要

鼓励欠发达地区在社会经济发展中拓展新就业岗位，
有效发挥转移支付资金引导奖励机制， 促进地方政府

不断完善对大学生返乡创业、 农村创业等方面的政策

扶持体系， 重点支持生活消费服务行业的相关创业行

为， 保障就业创造与经济高质量发展相容。
第二， ２０２２ 年中央经济工作会议指出， 要加强

各类政策协调配合， 形成共促高质量发展合力。 一方

面， 在劳动力未能充分流动的制度背景下， 转移支付

是人们共享发展成果的途径之一 （陆铭， ２０２２［６４］ ）。
限制人口向我国发达地区流动并未从劳动收入份额的

层面改善居民福利， 反而可能降低欠发达地区劳动者

的工资议价能力， 因此需要不断深化户籍制度改革，
健全劳动力要素充分流动的统一大市场， 从而更好地

让转移支付发挥共享发展成果的积极作用。 另一方

面， 转移支付的政策目的地应当正视服务业与制造业

的辩证关系， 不能盲目将两者对立起来， 在稳步推进

制造业高质量发展的同时， 也需要大力发展生活消费

服务业， 拓宽本地就业市场的深度与广度， 从而保障

劳动收入份额处在平衡稳定区间。
９３
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一、 引言与文献综述

货币政策是指中央银行 （下文简称央行） 为实

现其特定的经济目标而采用的各种调控货币供应量和

信用量的方针、 政策和措施的总称， 其最终目标是物

价稳定、 充分就业、 经济增长和金融市场稳定。 作为

国家宏观调控的重要手段， 货币政策的传导机制和目

标不可避免地要通过金融市场和资本市场来实现

（Ｊｉａｎｇ等， ２０１９［１］）。 央行的货币政策对金融市场的

稳定具有影响作用， 其中利率与货币供应量等不同政

策工具的应用， 以及公众对货币政策的预期都会影响

货币政策对股市的传导作用。 其中， 货币供应量调节

市场资金的流量， 被称为数量型工具； 而利率主要调

节资产的价格， 被称为价格型工具 （方燕和安兴琪，
２０１９［２］）。 从国内外金融市场情况来看， 股市作为金

融市场的重要组成部分之一， 其与货币政策之间的关

系一直都是金融领域研究的热点话题， 随着我国市场

化改革的不断推进， 货币政策的调控必然会对股市的

运行和价格波动产生重要影响。 当股市受到货币政策

的冲击时， 货币供应量和利率的波动会引起股票价格

和收益的变动， 一方面， 货币政策如货币供应量或利

率的变化， 将会引起市场货币供需的变化， 使投资者

重新调整投资组合及投资策略； 另一方面， 货币政策

的非中性也会引起实体经济发生变化， 进而影响股票

的基本面和投资者的信心， 最终对股市产生影响。 因

此， 研究货币供应量、 利率等货币政策调节手段对股

市波动的影响具有重要意义。
货币政策与股市波动以及多个股市间相关性存在

着怎样的关系？ 这个问题是政策制定者与股票投资者

多年来共同关注的一个重要问题。 从政策制定者的角

度来看， 调控股市波动幅度虽然不是其执行政策的最

终目标， 但股市过度波动将会影响货币政策的中介目

标、 传导机制和最终目标， 即会对政策制定和金融市

场的调整效果产生影响， 所以央行需要厘清货币政策

与股市波动性之间的相互关系， 以便更有效地执行货

币政策。 从股市投资者的角度， 若能分析和预见央行

货币政策的制定与调整及其市场效果， 便可调整自己

的投资组合， 获得较高的投资收益。
有关货币政策与股市长期波动以及相关性的研究

主要集中在以下几个方面： 第一， 在货币政策与不同

股市波动间关系的研究中， 货币政策对股市波动的影

响主要通过货币供应量和利率这两个货币政策工具来

实现。 Ｂｅｌｋｅ和 Ｂｅｃｋｍａｎｎ （２０１５） ［３］运用协整向量自

回归 （ＣＶＡＲ） 模型分析五个发达经济体和三个新兴

经济体的股市与货币政策之间的长期关系和短期动态

关系， 研究认为货币供应量对新兴经济体和工业经济

体的股市波动存在因果关系， 且发现只有 ３个经济体

的短期利率对股市价格存在直接长期影响。 Ｅｋｓｉ 和
Ｔａｓ （２０１７） ［４］的研究结果证实了美国联邦利率变动

对股票收益波动产生了显著的影响。 郭金龙和李文军

（２００４） ［５］利用 Ｇｒａｎｇｅｒ因果检验方法发现， 国内货币

供应量和利率在短期以及长期中均会对股市价格波动

产生显著影响。 汪澜等 （２０１９） ［６］使用 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 方

法研究肯定了郭金龙和李文军 （２００４） ［５］的结论， 还

认为股市波动对利率的脉冲响应更加稳定， 建议央行

应当以价格型货币政策为主。 以上文献对数量型和价

格型货币政策在股市价格波动调控效果及作用等方面

进行了比较分析， 然而货币供应量和利率政策哪一货

币政策工具的调控效果更强， 目前学界仍没有一致的

结论， 这主要是因为研究的样本区间以及货币政策的

工具变量选取存在较大差异。
第二， 在货币政策变化对股市长期波动的非对称

性影响方面， 相关的研究往往忽视了货币政策的非对

称性特征， 仅基于货币供给或者利率的变化来考察政

策的有效性， 并未对货币政策的扩张或紧缩阶段进行

细致的分析。 Ｊｉａｎｇ （２０１８） ［７］通过马尔可夫转换动态

因子模型， 发现扩张性货币政策 （包含货币供应量

和利率） 会对股市收益率产生正向激励。 邓创和谢

敬轩 （ ２０２１） ［８］ 利用时变参数向量自回归 （ ＴＶＰ⁃
ＶＡＲ） 模型发现中国的货币供应量对金融市场稳定

有显著的非对称影响。 张小宇等 （２０１３） ［９］利用平滑

迁移结构向量自回归模型 （ ＳＴ⁃ＳＶＡＲ） 方法研究了

扩张或紧缩型货币政策对股市收益的影响， 发现扩张

性价格型货币政策对股市波动有更强的拉动作用。 回

顾现有文献， 可以发现货币政策对股市收益的非对称

影响的结论存在较大分歧， 主要是因为数量型和价格

型货币政策的状态划分尚未有统一的标准来区分货币

政策的扩张与紧缩状态， 这是评价货币政策有效性和

非对称性的关键。
第三， 在货币政策对多个股市间相关性的影响方

面， 多数研究往往关注发达经济体的股市与其他股市

间的动态相关性， 从而忽略了货币政策对股市间动态

相关性的影响。 Ｃｈｅｂｂｉ 和 Ｄｅｒｂａｌｉ （ ２０１９） ［１０］ 使用

ＤＣＣ⁃ＧＡＲＣＨ模型探究了美国货币政策变化对欧元区
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国家股市收益波动的影响。 Ｌｅｅ 等 （２０１７） ［１１］考察了

美国非量化宽松和量化宽松时期的货币政策与亚洲股

市的相关性变化。 然而， 中国内地 （大陆）、 中国香

港和中国台湾由于在语言、 人文环境上的天然联系，
且随着海峡两岸股市的逐渐成熟、 金融活动活跃， 总

量可观的内地 （大陆） 与港台股市的相关性正逐渐

增加， 一体化进程也在逐步深入， 势必会在全球股市

中占据重要地位。 因此， 研究中国内地 （大陆） 与

港台货币政策对股市相关性影响无论是在国家层面，
还是在东亚区域方面都具有非常重要的意义。 现有的

研究主要关注中国内地 （大陆） 与港台股市本身，
缺乏相关货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市

影响 的 研 究。 Ｈｕｓｓａｉｎ 和 Ｌｉ （ ２０１８ ） ［１２］、 Ｃｈｅｎ 等

（２０１１） ［１３］ 利用 ＤＣＣ⁃ＧＡＲＣＨ 模型对中国内地 （大
陆） 与港台股市的动态相关性进行探究， 均证实了

中国内地 （大陆） 与港台股市收益波动的相关性呈

现时变性， 且总体相关性呈现上升态势， 一体化程度

的进程正在加快； Ｇｕｉｄｉ等 （２０１６） ［１４］、 Ｙａｎｇ和 Ｃｈｅｎ
（２０１５） ［１５］、 Ｋｉｍ 和 Ｌｅｅ （２０１２） ［１６］揭示了中国内地

（大陆） 与港台股市跟美国和英国等发达国家股市间

的长期相关性和短期动态水平， 发现中国内地 （大
陆） 与港台股市的溢出效应主要发生在香港和台湾

股市， 而内地 （大陆） 股市仅存在微弱的正向溢出

影响。 现有研究中国内地 （大陆） 与港台股市间相

关性的文献并没有考虑来自货币政策的影响， 本文的

研究将重点关注这一领域。
通过以上文献的梳理可以发现， 现有文献主要通

过利率和货币供应量等替代工具变量来划分货币政策

的扩张和紧缩， 探究货币政策对股市波动性以及相关

性的非对称影响， 但由于国家地区、 样本区间以及货

币政策工具选取等原因， 目前尚未有一致结论。 此

外， 目前的研究方法也存在一定的局限性， 主要偏向

于运用协整 （吕江林， ２００５［１７］ ）、 ＶＡＲ 模型 （齐岳

和刘彤阳， ２０２０［１８］； 丁述军等， ２０１８［１９］； 陈浪南和

刘劲松， ２０１８［２０］ ）、 方差分解和 Ｇｒａｎｇｅｒ 因果分析

（ Ｓｏｙｌｕ 和 Ｇüｌｏｇ̌ ｌｕ， ２０１９［２１］ ）、 ＧＡＲＣＨ （ Ｃｈｅｂｂｉ，
２０１９［２２］） 等方法， 上述方法受限于日度股票波动率

与月度货币政策的数据频率不匹配的问题， 往往都是

将高频数据转换为低频数据， 在同频框架下进行建模

分析， 然而 Ｇｈｙｓｅｌｓ 等 （２００４） ［２３］认为数据频率转换

意味着部分信息丢失， 因此在分布滞后模型的基础上

提出混频数据抽样 （ＭＩＤＡＳ） 回归模型来解决混频

数据模型。 Ｃｏｌａｃｉｔｏ 等 （ ２０１１） ［２４］ 进一步将 Ｅｎｇｌｅ
（２００２） ［２５］提出的 ＤＣＣ模型与 ＭＩＤＡＳ 模型进行结合，
提出的 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ模型综合了动态条件相关与混频

数据模型的特点， 既考虑了过去市场信息对协方差矩

阵的影响， 又充分利用了解释变量中所包含的低频数

据信息。 这样， ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ 模型不仅能够刻画每个

股市的混频成分波动， 还能够分析低频变量对多个股

市间的混频成分动态条件相关的影响。
本文研究重点关注以下两个方面的问题： 第

一， 结合 ＭＩＤＡＳ模型将低频货币政策信息纳入中国

内地 （大陆） 与港台高频股市波动及相关性的研究

中， 以便更好地阐释月度货币政策对中国内地 （大
陆） 与港台股市波动性以及相关性的影响； 第二，
将货币政策划分为扩张性和紧缩性的数量型和价格

型货币政策， 全面系统地分析不同类型的货币政策

在不同时期对中国内地 （大陆） 与港台股市波动和

相关性的非对称影响。 总之， 本研究涵盖了不同性

质、 不同类型的货币政策对中国内地 （大陆） 与港

台股市波动性和相关性的非对称影响， 填补了以往

文献研究的不足。

二、 模型简介

本节基于传统 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ模型， 在短期成分

和长期成分增加了非对称部分， 通过货币政策的变化

将其分为扩张性和紧缩性的货币政策， 分别探究不同

性质的货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市的

影响； 并通过扩展的 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ 模型， 分析两种货

币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市长期相关性

的影响。
（一） ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型介绍

首先， 下文给出了扩展的 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ 模型

的表达形式， 然后将货币政策纳入模型中， 研究货币

政策对中国内地 （大陆） 与港台股市波动的影响机制。
１ ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型。
ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模型使用一个 ＭＩＤＡＳ 多项式以

便应用于月度、 季度等各种频率的宏观和金融变量的

建模。 股市收益率可以表示成如下形式， 即：

ｒｉ，ｔ ＝μｉ，ｔ＋ τｔ×ｇｉ，ｔ εｉ，ｔ，　 ∀ｉ＝ １，…，Ｎｔ （１）

其中： ｒｉ，ｔ为股票对数收益率， 其条件方差被分解为

４４
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短期成分 ｇｉ，ｔ和长期成分 τｔ； μｉ，ｔ为期望收益率； εｉ，ｔ为

股票对数收益率方程的误差项， εｉ，ｔ Φｉ－１，ｔ ～Ｎ（０， １）。
短期波动成分 ｇｉ，ｔ一般设定为服从如下的 ＧＡＲＣＨ （１，
１） 过程， 即：

ｇｉ，ｔ ＝（１－α－β）＋α
（ｒｉ－１，ｔ－μｉ，ｔ） ２

τｔ
＋βｇｉ－１，ｔ （２）

α 和 β 分别表示股票对数收益率的条件方差中短期成

分 ｇｉ，ｔ所服从的 ＧＡＲＣＨ （１， １） 过程中的 ＡＲＣＨ 项与

ＧＡＲＣＨ项的参数。 对于长期波动 τｔ 的建模， 可在股

市波动的长期成分中纳入宏观变量 Ｘ 来研究宏观经济

变量对股市长期波动的影响， 进而研究对整个股市可

预期波动的影响， Ｅｎｇｌｅ和 Ｒａｎｇｅｌ （２００８） ［２６］提出了结

合宏观经济变量的 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型， 形式如下：

ｌｏｇτｔ ＝ｍ ＋ θ∑
Ｋ

ｋ ＝ １
φｋ（ｗ１，ｗ２）Ｘ ｔ－Ｋ （３）

其中， ｍ 指股市对数收益率条件方差的长期成分的均

值， θ 是 ＭＩＤＡＳ 回归的系数。 此外， 上式中还包含

一个权重函数， 一般采取 Ｂｅｔａ权重。 其定义如下：

φｋ（ｗ１，ｗ２）＝

ｌ
（Ｋ＋１）

æ

è
ç

ö

ø
÷

ｗ１－１

× １－ ｌ
（Ｋ＋１）

æ

è
ç

ö

ø
÷

ｗ２－１

∑
Ｋ

ｊ＝１

ｊ
（Ｋ＋１）

æ

è
ç

ö

ø
÷

ｗ１－１

１－ ｊ
（Ｋ＋１）

æ

è
ç

ö

ø
÷

ｗ２－１
（４）

最后， 股市总的可实现条件方差通过下式计算

得到：

σ２ｉ，ｔ ＝τｔ·ｇｉ，ｔ （５）

关 于 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模 型， Ｃｏｎｒａｄ 和 Ｋｌｅｅｎ
（２０２０） ［２７］提出了一个方差比 （ＶＲ） 来衡量长期波动

成分的相对重要性， 其定义为：

ＶＲ＝
Ｖａｒ（ ｌｎτｔ）

Ｖａｒ（ ｌｎｇｉ，ｔτｔ）
×１００％ （６）

ＶＲ 反映了可归因于长期成分的总对数波动率所

占的比例， ＶＲ 值越大， 说明该类型货币政策在中国

内地 （大陆） 与港台股市长期成分中越重要， 即该

类型货币政策对总波动的贡献度越大。
２ 非对称 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型。
非对称性的 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ （以下简称 ＡＧＭ）

模型 （ Ａｍｅｎｄｏｌａ 等， ２０１９［２８］， Ｗａｎｇ 等， ２０２０［２９］ ）
的主要特点体现在短期成分和长期成分的设定上， 其

具体设定如下：

ｇｉ，ｔ ＝（１－α－β－γ ／ ２）＋（α＋γ·１｛ｒｉ－１，ｔ－μ＜０｝）
（ｒｉ－１，ｔ－μｉ，ｔ） ２ ／ τｔ＋βｇｉ－１，ｔ （７）

ｌｏｇτｔ ＝ｍ＋θ
＋∑

Ｋ

ｋ ＝ １
φｋ（ｗ）

＋Ｘ ｔ－ｋＩ（Ｘｔ－ｋ≥０）
＋θ－∑

Ｋ

ｋ ＝ １
φｋ（ｗ）

－

Ｘ ｔ－ｋＩ（Ｘｔ－ｋ＜０） （８）

φｋ（ｗ）
＋ ＝ （ｋ ／ Ｋ） ｗ ＋１ －１（１ － ｋ ／ Ｋ） ｗ ＋２ －１

∑ Ｋ

ｊ ＝ １
（ｊ ／ Ｋ） ｗ ＋１ －１（１ － ｊ ／ Ｋ） ｗ ＋２ －１

（９）

φｋ（ｗ）
－ ＝ （ｋ ／ Ｋ） ｗ －１ －１（１ － ｋ ／ Ｋ） ｗ －２ －１

∑ Ｋ

ｊ ＝ １
（ｊ ／ Ｋ） ｗ －１ －１（１ － ｊ ／ Ｋ） ｗ －２ －１

（１０）

此时， 方程 （１）、 （７） ～ （１０） 构成 ＡＧＭ 模型，
通过该模型可以刻画不同区制下货币政策对股市长期

和短期波动的影响。
（二） ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型

根据 Ｅｎｇｌｅ （２００２） ［２５］对 ＤＣＣ模型设定， 动态条

件相关系数矩阵 Ｒ ｔ 可以分解为：

Ｒ ｔ ＝（Ｑ∗ｔ ）
－１ ／ ２Ｑｔ（Ｑ∗ｔ ）

－１ ／ ２ （１１）

其中， Ｑ∗ｔ ＝ｄｉａｇ（Ｑｔ） 表示协方差矩阵 Ｑｔ 的对角元素

所组成的矩阵， 协方差矩阵 Ｑｔ 的元素 ｑｉ ｊ ｔ为股市 ｉ 和
ｊ 在第 ｔ 期的短期相关。 按照 ＤＣＣ 模型， 短期相关成

分表示为一个动态自回归的结构形式：

ｑｉ，ｊ，ｔ ＝ ρｉ，ｊ，ｔ（１－ａ－ｂ）＋ａξｉ，ｔ－１ξ ｊ，ｔ－１＋ｂｑｉ，ｊ，ｔ－１ （１２）

ξｉ，ｔ－１和 ξ ｊ，ｔ－１为基于 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 模型获得的各

序列残差。 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ模型长期相关定义为：

ρｉ，ｊ，ｔ ＝∑
Ｋｉｊｃ

ｌ ＝ １
φｌ（ωｉｊ

ｒ ）ｃｉ，ｊ，ｔ－１ （１３）

其中， φｌ（ωｉｊ
ｒ ） 是类似式 （４） 的权重函数形式， Ｋ ｉｊ

ｃ

为滞后阶数， ｃｉ ｊ ｔ－１可以用标准化残差 ξｉ ｊ来表示：

ｃｉ，ｊ，ｔ ＝
∑

ｔ

ｋ ＝ ｔ－Ｎｉｊｃ

ξｉ，ｋξ ｊ，ｋ

∑
ｔ

ｋ ＝ ｔ－Ｎｉｊｃ

ξ２ ｉ，ｋ ∑
ｔ

ｋ ＝ ｔ－Ｎｉｊｃ

ξ２ ｊ，ｋ

（１４）

这样式 （１２） ～式 （１４） 构成了具有混频结构的

ＤＣＣ模型。
ρｉ，ｊ，ｔ 主 要 受 宏 观 经 济 变 量 影 响 （ Ｃｏｎｒａｄ 等，

２０１４［３０］）， 由于相关系数在 ［ －１， １］ 之间取值， 而

宏观变量拥有更广泛的取值范围， 因此本文通过

Ｆｉｓｈｅｒ⁃Ｚ变化将长期相关系数调整为取值范围更加广

泛， 变换公式如下：
５４
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ρｉ，ｊ，ｔ ＝
ｅｘｐ（２ｚｉｊ，τ）－１
ｅｘｐ（２ｚｉｊ，τ）＋１

（１５）

其中

ｚｉ，ｊ，ｔ ＝ ｍ２ ＋ θ２∑
Ｋｃ

ｋ ＝ １
φｋ（ｗ３）Ｘ ｔ －ｋ （１６）

我们只需要探究宏观变量对 ｚｉ，ｊ，ｔ的影响便可推出

宏观变量对各收益率相关系数的影响方向。 ｍ２、 θ２
以及 ω３ 为待估参数， 由于 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ 和 ＤＣＣ⁃
ＭＩＤＡＳ 在样本开始时都需要解释变量的滞后阶数，
我们选择 Ｋｃ ＝ ３６。 本文重点关注 θ２， 该指数反映不

同类型货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市动

态相关性的影响， θ２ 将是衡量数量型货币政策与价

格型货币政策有效性的重要指标。

三、 货币政策和中国内地 （大陆） 与

港台各股市的实证研究

　 　 （一） 中国内地 （大陆） 与港台股市及货币政

策样本选取

中国内地 （大陆） 股票选择由上海和深圳证券

交易所联合发布的沪深 ３００ 指数来反映内地 （大陆）
股市整体走势， 香港股票选择恒生指数作为香港股市

价格的重要指标， 是反映香港股市价涨幅趋势最有影

响的一种股价指数。 台湾股市选择台湾加权指数， 是

由台湾证券交易所所编制的股价指数， 能够反映台湾

整体市场股票价值的变动。 本文采用收益率衡量股市

收益， 因此各股市收益率可以定义为： ＳＰ ｔ ＝ ｌｎ （Ｐ ｔ ／
Ｐ ｔ－１）， 其中， ＳＰ ｔ 表示 ｔ 时的中国内地 （大陆） 与港

台各股市收益率， Ｐ ｔ 表示 ｔ 时的中国内地 （大陆）
与港台各股市指数收盘价， Ｐ ｔ－１表示 ｔ－１ 时的中国内

地 （大陆） 与港台各股市指数收盘价。
货币政策工具变量可分为数量型货币政策和价格

型货币政策， 数据频率均为月度， 其样本区间为

２００５年 ４月至 ２０２２ 年 ２ 月。 其中， 数量型货币政策

选用 Ｍ２作为替代变量， Ｍ２ 通常反映的是社会总需

求变化和未来通胀的压力状态， 能够全面反映货币供

给量的变动， 对股价变动效应解释力更强。 刘熀松

（２００４） ［３１］认为从 ２０ 世纪 ９０ 年代后货币供应量逐渐

成为我国央行的政策目标和控制对象， 因此 Ｍ２ 也就

逐渐成为社会各界了解央行货币政策方向的重要窗

口。 在刻画非对称影响时， 选择货币供应量环比增长

率 Ｍ２ｇ 测度货币政策的松紧。 Ｍ２ｇ ＞０ 表示货币供应

量上涨， 代表扩张性的货币政策； Ｍ２ｇ ＜０ 意味着货

币供应量下降， 代表紧缩性货币政策。 价格型货币政

策采用一年期贷款利率作为替代变量， 用 ｉ 表示。 利

率的调整将引起投资者投资偏好和公司融资成本的变

化， 进而影响股价发生变动， 采用一年期贷款利率可

充分反映央行对短期利率调控的效果和市场化程度。
类似地， 采用利率变化率 ｉｇ 来刻画价格型货币政策

的紧缩和扩张状态。
我们通过观察货币政策的变化情况， 发现数量型

货币政策与价格型货币政策多次发生变化。 因此， 我

们将货币政策分为紧缩性和扩张性的货币政策， 扩张

性货币政策的特点是 Ｍ２ 增加， ｉｇ 减少， 而紧缩性货

币政策相反。
（二） 基于非对称 ＧＡＲＣＨ混频模型实证检验

１ 数据统计检验。
沪深 ３００ 指数是由沪深证券交易所于 ２００５ 年 ４

月联合发布的， 在样本期间沪深 ３００ 指数共有４ １１１
个交易日， 香港恒生指数共有 ４ １７１ 个交易日， 台湾

加权指数共有 ４ １７４ 个交易日， 由于节假日等原因，
三个市场的交易日存在不一致的现象， 因此本文选定

三个市场均有交易数据的交易日进行分析。 下文采用

２００５年 ４月至 ２０２２年 ２月的货币政策和 ２００５年 ４月
１日至 ２０２２年 ２月 ２８日中国内地 （大陆） 与港台股

市共计为 ３ ８９３个交易日的样本数据来研究货币政策

对股市波动及长期相关性的影响。 以上数据均来自

Ｗｉｎｄ数据库。
图 １ 展示了中国内地 （大陆） 与港台各股市收

盘价与收益率以及货币政策变化的时间序列图。 可

以看出， 沪深 ３００ 指数与台湾加权指数的走势较为

接近， 香港恒生指数的波动性较大。 中国内地 （大
陆） 与港台股市在 ２００８ 年的经济危机期间， 都经

历了较大的波动， ２０１５ 年中国内地 （大陆） 股市

危机以及 ２０２０ 年暴发的新冠疫情都对中国内地

（大陆） 与港台股市收益率造成了较强冲击。 通过

数量型货币政策以及价格型货币政策的变化序列可

以看出， 央行对于货币政策在样本区间内进行多次

调整， 其调整时间稍微领先于股市收益率发生变化

的时刻， 由此可以看出中国内地 （大陆） 与港台股

市能够对货币政策冲击做出反应。
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图 １　 指数日收盘价、 日收益率及货币政策变化序列

表 １ 指数收益率序列及货币政策描述性统计

变量 均值 标准差 偏度 峰度 Ｊ⁃Ｂ统计量 ＡＤＦ

沪深 ３００指数收益率 ０ ０００ ５ ０ ０１６ ８ －０ ３９３ ２ ６ ７９２ ５ ２ ４３３ ２９５ ０∗∗∗ －６０ ８４７ ７∗∗∗

香港恒生指数收益率 ０ ０００ ２ ０ ０１４ ８ ０ １７４ ９ １３ ０５０ ３ １６ ４３６ ８４０ ０∗∗∗ －６４ ３１３ ４∗∗∗

７４
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续前表

变量 均值 标准差 偏度 峰度 Ｊ⁃Ｂ统计量 ＡＤＦ

台湾加权指数收益率 ０ ０００ ３ ０ ０１１ ７ －０ ５０５ ７ ８ ２９９ ５ ４ ７２１ ４８７ ０∗∗∗ －４１ ３８０ ５∗∗∗

数量型货币政策 ０ ０１１ ６ ０ ０１０ ３ ０ ６０８ ２ ５ ７５５ １ ９４ ８５７ ６∗∗∗ －３ ７１１９∗∗

价格型货币政策 －０ ００３ ９ ０ ０８０ ８ －２ ４８０ ９ ２１ ３１４ ２ ３ ７６５ ３０２ ０∗∗∗ －７ １１１ ８∗∗∗

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

　 　 表 １ 给出了中国内地 （大陆） 与港台各股市收

盘价与收益率的序列的描述性统计量。 通过均值、 标

准差、 偏度、 峰度等结果变量统计可以看出， 沪深

３００指数的平均收益率最高， 但其收益率的波动也相

对较大， 说明内地 （大陆） 股市的收益率起伏较大。
香港恒生指数和台湾加权指数收益均值接近， 但台湾

加权指数的波动更小， 说明其收益比较平稳。 沪深

３００指数和台湾加权指数偏度都为负数， 说明这两个

股市收益率为负的可能性大于收益率为正的情况， 投

资者在进行投资时应当谨慎投资， 警惕收益风险， 调

整投资组合配比。 比较数量型和价格型货币政策的标

准差可以看出， 数量型货币政策相对稳定， 价格型货

币政策的波动很大。 通过峰度可以看出中国内地

（大陆） 与港台各股市均不服从正态分布， 这说明使

用 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ模型是非常适合的。
２ ＧＡＲＣＨ类混频模型的实证结果。
在本节中， 我们基于 ＡＧＭ 模型使用样本数据分

析了研究期间内不同类型货币政策对中国内地 （大
陆） 与港台股市长期波动的影响。

表 ２为数量型货币政策和价格型货币政策以及两

种货币政策共同作用在 ＡＧＭ 模型下的估计结果。 参

数估计值如表所示， ＡＧＭ 模型参数如 （α， β， ｍ）
均显著， 说明数量型和价格型货币政策在 ＡＧＭ 模型

中能够较好地拟合股票收益， 可用于刻画股票的波

动。 α 和 β 之和明显接近于 １， 证实中国内地 （大
陆） 与港台股市存在强烈的波动持续效应， 并表明

各股市具有高度的波动持续性。 同时， ＡＧＭ 模型所

扩展的大部分参数也很显著， 这意味着 ＡＧＭ 模型的

扩展非常适合探究中国内地 （大陆） 与港台股市的

波动情况。 香港和台湾股市的参数 γ 为正且均显著，
说明以上地区股市短期内均存在非对称效应， 收益率

下降会比收益率上升导致更高的波动率。
我们关注参数 θ＋和 θ－， 数量型和价格型货币政

策的估计结果中我们观察到中国内地 （大陆） 与港

台股市的 θ＋都为正， θ－都为负并且十分显著， 这表

明当货币供应量增加 （即扩张的数量型货币政策）

将增加内地 （大陆） 与港台股市下个月的波动， 当

货币供应量减少 （即紧缩的数量型货币政策） 同样

会刺激内地 （大陆） 与港台股市的波动； 价格型货

币政策的估计结果与数量型货币政策的估计结果相

同。 当央行同时推行数量型和价格型货币政策时， 货

币政策对香港和台湾股市波动的影响与单独使用数量

型和价格型货币政策时相同， 而紧缩性数量型货币政

策和扩张性价格型货币政策保持内地 （大陆） 股市

波动的稳定。 产生这种结果可能的原因是， 由于央行

决定减少货币供应量， 造成金融市场上货币流通量变

少， 使得投资者和企业从业者对于股市投资将变得更

为谨慎； 与此同时， 扩张性价格型货币政策促使投资

者倾向于将现金或资金转入银行进行储蓄， 以获得更

加 “稳定、 安全” 的收益。 这表明当央行实行紧缩

的数量型和扩张的价格型货币政策时， 内地 （大陆）
股市投资者会将目光转移到身为国际金融中心的香港

和台湾股市， 考虑外汇或其他途径进行投资， 从而会

抑制内地 （大陆） 股市的波动， 这一举动也将加大

香港和台湾股市收益率波动。 此外， 由于央行提供的

货币供给为人民币， 其消费主体主要为内地 （大陆）
股票投资者， 而香港和台湾股市作为国际金融中心，
其使用货币除人民币外还有其他币种， 因此， 数量型

货币政策对香港和台湾股市长期波动的影响较为稳

固。 当政府推行扩张或紧缩的货币政策时， 会使得投

资者进入香港和台湾股市时变得更加谨慎， 影响投资

者的决策， 投资者为了规避风险不得不重新调整投资

组合， “安全投资转移” 效应出现， 迫使股市原有的

均衡被打破， 进而造成股市波动发生动荡。 因而如果

仅有内地 （大陆） 股票市场波动出现变化， 采取紧

缩性数量型和扩张性价格型货币政策能有效控制该

情况。
不同性质的货币政策对中国内地 （大陆） 与港台

股市波动的影响强度可由 ｅθφ（ｗ１，ｗ２）ΔＸ－１计算出。 只考虑

数量型货币政策时， 当扩张性数量型货币政策增加

０ ０１单位， 分别对内地 （大陆）、 香港和台湾股市波

动的长期成分增加 ３ ６２％、 ３ ２２％以及 ５ ３３％； 而紧
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缩性数量型货币政策增加 ０ ０１单位， 分别对内地 （大
陆）、 香港和台湾股市波动的长期成分增加 ２ ２８％、
０ ０６％和 ７ １６％。 当只考虑价格型货币政策时， 当扩

张性价格型货币政策增加 ０ ０１单位， 分别对内地 （大
陆）、 香港和台湾股市波动的长期成分增加 ０ ０５％、
０ ０８％以及 ０ １％； 而紧缩性价格型货币政策增加 ０ ０１
单位， 分别对内地 （大陆）、 香港和台湾股市波动的

长期成分增加 ０ ０６％、 ０ １７％和 ０ １７％。 可以看出，
不同性质的货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市

波动存在非对称性。 其中， 内地 （大陆） 与港台股市

波动受价格型货币政策影响较小， 受数量型货币政策

影响较大， 当货币供给量发生变化时， 内地 （大陆）
股市投资者可能以外汇等方式将资本流向香港和台湾

股市， 使得两地股市波动大幅增长。 当同时考虑数量

型和价格型货币政策对内地 （大陆） 与港台股市长期

波动的影响时， 非对称性仍然显著。
我们可以参考 ＶＲ值去定量分析数量型和价格型

货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股市波动的贡

献， 从沪深 ３００指数来看， 沪深 ３００指数波动受数量

型和价格型货币政策的影响在内地 （大陆） 与港台

股市中最大， 达到 １５ ７％和 ４４％； 两种类型货币政

策对香港恒生指数的影响很小， 仅为 １０％左右， 价

格型货币政策对台湾加权指数的影响程度较大， 约为

３１％， 数量型货币政策的影响约为 ２８％。 当考虑两种

货币政策工具作用的情况下， 内地 （大陆） 与港台

各股市的 ＶＲ值均有所提升， 这说明对于货币政策而

言， 考虑单一货币政策的影响作用是不全面的。 此

外， 通过 ＶＲ值可以判断香港和台湾股市受内地 （大
陆） 金融环境的影响较小， 可能原因是股市制度不

同， 香港和台湾作为国际金融中心， 其股市波动受国

际金融形势的影响程度较大。 总体来说， 数量型货币

政策和价格型货币政策对中国内地 （大陆） 与港台

股市的影响会因为各股市所处的地理位置、 股市制度

的不同而对各股市产生不同程度的影响。 因而央行在

制定货币政策时， 应当因地制宜， 针对特定市场采取

不同类型的货币政策组合， 从而能够在面临国际金融

环境冲击时不影响或尽可能小地影响中国内地 （大
陆） 与港台股市的长期稳定。

表 ２ 不同类型货币政策下 ＡＧＭ 模型估计结果

参数

股市
μ α β γ ｍ θ＋Ｍ２ｇ θ－Ｍ２ｇ ｗ＋ ｗ－ ＶＲ

基于数量型货币政策下 ＡＧＭ模型估计结果

沪深 ３００
０ ０００ ５∗∗

（０ ０００ ２）
０ ０６０ ６∗∗∗

（０ ００３ ６）
０ ９３９ ０∗∗∗

（０ ００３ ６）
－０ ００６ ８
（０ ０１１ ９）

－８ １４４ １∗∗∗

（０ ４２８ ０）
２６ ３９７ ０∗∗∗

（０ ３４９ ７）
－４５ ５４４ ２∗∗∗

（０ ５１２ ４）
１３ ２２８ １∗∗∗

（０ １６８ ５）
３２５ ８４７ ５∗∗∗

（６２ ２３０ ４）
１５ ７７％

香港恒生
０ ０００ ３
（０ ０００ ２）

０ ０２６ ３∗∗∗

（０ ００６ ９）
０ ９２０ ２∗∗∗

（０ ０１３ ０）
０ ０６８ ５∗∗∗

（０ ０１６ ７）
－９ ０８０ ０∗∗∗

（０ １４６ ４）
２７ ２３５ ０∗∗∗

（０ ０３２ ５）
－１７ ４３７ ４∗∗∗

（０ ２５２ １）
１１ ７４７ ７∗∗∗

（０ ２２９ ７）
１ ００１ ５∗

（０ ５５２ ０）
２ ３２％

台湾加权
０ ０００ ４∗∗∗

（０ ０００ ２）
０ ０１４ ０
（０ ０１０ ０）

０ ８８０ ９∗∗∗

（０ ０３３ １）
０ １１６ ７∗∗∗

（０ ０３６ ６）
－９ ９７２ ３∗∗∗

（０ １２５ ８）
６９ ５５４ ０∗∗∗

（０ ４１４ １）
－１４３ ２６６ ３∗∗∗

（０ １２２ ７）
８ ４４９ ２∗∗∗

（０ ２３０ ３）
３２９ ０８６ ４∗∗∗

（０ ０８３ ７）
１１ ４３％

基于价格型货币政策下 ＡＧＭ模型估计结果

μ α β γ ｍ θ＋ｉｇ θ－ｉｇ ｗ＋ ｗ－ ＶＲ

沪深 ３００
０ ０００ ５∗∗

（０ ０００ ２）
０ ０６４ ３∗∗∗

（０ ００９ ６）
０ ９３０ ２∗∗∗

（０ ０１１ ９）
－０ ００８ ９
（０ ０１３ ０）

－９ ２６２ ５∗∗∗

（０ ２４５ ２）
４０ １４０ １∗∗∗

（０ ３７６ ６）
－１ ６７８ ３∗∗∗

（０ ４９６ ４）
１ ０００ １∗∗∗

（０ ２５１ ３）
８ ６０９ ４∗∗∗

（０ ３７１ ９）
４４ ４８％

香港恒生
０ ０００ ３
（０ ０００ ２）

０ ０２１ ６∗∗∗

（０ ００７ ９）
０ ９０１ ２∗∗∗

（０ ０１９ １）
０ ０８３ ５∗∗∗

（０ ０２１ ６）
－９ ７２３ ３∗∗∗

（０ ０９０ ５）
１９ ４１２ ７∗∗∗

（０ １４３ ０）
－１４ ３８３ ２∗∗∗

（０ ２０８ ２）
１ ００１ ０∗∗∗

（０ ２３１ ５）
２ ０２１ ６∗∗∗

（０ ２２１ ２）
９ ６６％

台湾加权
０ ０００ ４∗∗

（０ ０００ １）
０ ００１ １
（０ ０１２ １）

０ ８３２ ４∗∗∗

（０ ０３０ ２）
０ １５４ ０∗∗∗

（０ ０３３ ８）
－１０ １８４ ６∗∗∗

（０ ０７８ ８）
２８ ８１８ ０∗∗∗

（０ ２０６ ７）
－８ ０７６ ８∗∗∗

（０ ６０１ ７）
１ １３１ １∗∗∗

（０ １５３ １）
３ ８２８ １
（０ ６２６ ３）

２８ ２６％

基于数量型和价格型货币政策下 ＡＧＭ模型估计结果

μ α β γ ｍ θ＋Ｍ２ｇ θ－Ｍ２ｇ θ＋ｉｇ θ－ｉｇ ｗ＋Ｍ２ｇ ｗ－Ｍ２ｇ ｗ＋Ｉｇ ｗ－Ｉｇ ＶＲ

沪深 ３００
０ ０００ ５∗∗

（０ ０００ ２）
０ ０５９ １∗∗∗

（０ ０１０ ０）
０ ９３５ ０∗∗∗

（０ ０１０ １）
－０ ００５ ５
（０ ０１２ ４）

－８ ５８９ ７∗∗∗

（０ ４４８ ５）
１４ ９５６ ６∗∗∗

（０ ５６３ ４）
６３ ２４２ ３∗∗∗

（０ ５３９ ９）
２９ ３１６ ６∗∗∗

（０ ８５４ ６）
１６ ７４３ ３∗∗∗

（０ ４６８ ９）
１８ ２１２ ８∗∗∗

（１ １６４ ６）
５ ３１６ ２∗∗∗

（０ ４８８ １）
１ ０００ １
（０ ６８６ １）

１ ０００ ６∗

（０ ５５４ ０）
４９ ８０％

香港恒生
０ ０００ ３
（０ ０００ ２）

０ ０２０ ５∗∗

（０ ００８ ０）
０ ９０２ ７∗∗∗

（０ ０１９ ７）
０ ０８４ ４∗∗∗

（０ ０２２ ０）
－９ ７８４ ７∗∗∗

（０ １０５ ５）
１１ ０２２ ３∗∗∗

（０ ４７８ ８）
－０ ８１２ ５∗∗∗

（０ ２３７ ８）
１８ ０２２ ９∗∗∗

（０ ３０５ ０）
－１３ ５０２ １∗∗∗

（０ ３８０ ２）
４２ ６４７ ３∗∗∗

（０ ２５６ ３）
５ ３１０ ６∗∗∗

（０ ２２１ ４）
１ ０００ １∗∗∗

（０ ２３９ ７）
２ ０１３ ０∗∗∗

（０ ４４５ ０）
１０ ０９％

台湾加权
０ ０００ ４∗∗∗

（０ ０００ １）
０ ００８ ７
（０ ０１０ ２）

０ ８３６ ５∗∗∗

（０ ０３４ ６）
０ １２５ ０∗∗∗

（０ ０４１ ９）
－１０ ２８９ ７∗∗∗

（０ １０７ ９）
２５ １０５ １∗∗∗

（２ ０２７ ０）
－１３１ ７４０ ９∗∗∗

（１ ００３ ２）
２２ ７６９ ４∗∗∗

（０ ９７３ ５）
－６ ５５４ ２∗∗∗

（３ ５０７ ８）
１９ ８５６ １∗∗∗

（２ ６３８ ９）
３３０ １３３ ２∗∗∗

（５ ０１５ ９）
１ １７１ ８∗∗∗

（１ ０１４ ８）
４ ４０９ １
（２ １７３ ７）

３１ ３６％

　 　 注： 本表报告了基于数量型货币政策下 ＡＧＭ模型系数的估计值。 样本区间为 ２００５年 ４月 １日至 ２０２２年 ２月 ２８日。 ＶＲ是长期波动分量的相

对重要性。 括号中的数字是标准误差。

９４
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图 ２　 中国内地 （大陆） 与港台股市条件波动及其长期成分

　 　 图 ２ 为中国内地 （大陆） 与港台各股市受货币

政策影响下的条件波动及其长期成分图像。 如图所

示， 我们同时给出了基于数量型货币政策和价格型货

币政策的中国内地 （大陆） 与港台股市条件波动及

其长期成分曲线图， 当我们同时考虑数量型和价格型

货币政策时， 内地 （大陆） 与港台各股市的长期成

分曲线能更好地拟合条件方差的波动。 如图所示可以

看出内地 （大陆） 与港台股市都呈现出了明显的周

期性变化。 在 ２００８ 年金融危机爆发之前， 内地 （大
陆） 与港台股市的波动序列的走势基本相同， 其中

台湾加权指数的波动序列的起伏较大， 随后产生巨大

的波动， 到达近几年来的峰值； ２０１２ 年央行对基准

利率进行调整， 内地 （大陆） 与港台股市均出现明

显的起伏； ２０１５ 年中国股市开始出现暴跌， 内地

（大陆） 股市由此达到一个波动高峰， 内地 （大陆）
股市波动程度更大， 持续时间相对较长； 随着

ＣＯＶＩＤ⁃１９疫情的暴发， 各地股市波动情况再度爆发，
波动起伏的态势一直持续。 从整体上看， 沪深 ３００ 指

数的波动曲线主要受内地 （大陆） 金融环境的影响，
受国际金融危机的影响程度相对较小， 而香港恒生指

数和台湾加权指数的波动主要受国际金融因素的影

响； 在 ＣＯＶＩＤ⁃１９疫情期间， 内地 （大陆） 及香港股

市为疫情冲击最早的地区， 台湾地区由于防疫措施不

完善， 股市也产生了较大的波动。
３ ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型实证结果。
在讨论货币政策对中国内地 （大陆） 与港台长

期波动的影响机制后， 接下来将采用 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ 模

型继续研究货币政策对中国内地 （大陆） 与港台各

股市间长期相关性的影响。 首先讨论内地 （大陆）
与港台各股市之间的静态相关性， 通过运用 ＥＶｉｅｗｓ
软件得到表 ３。

表 ３ 中国内地 （大陆） 与港台股市收益率静态相关性

相关系数 沪深 ３００ 香港恒生 台湾加权

沪深 ３００ １ ０００ — —

香港恒生 ０ ５０５ １ ０００ —

台湾加权 ０ ３３６ ０ ６２１ １ ０００

表 ３为中国内地 （大陆） 与港台股市间收益率

的静态相关系数。 由表 ３ 可以看出， 由于内地 （大
陆） 股市与香港、 台湾股票发行时间、 发行体制不

０５
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同， 内地 （大陆） 与港台各股市之间的静态相关性

并不是很高， 尤其是沪深 ３００指数与台湾加权指数相

关性系数仅有 ０ ３３６， 香港恒生指数与沪深 ３００ 指

数、 台湾加权指数的相关性系数分别达到了 ０ ５０５ 和

０ ６２１。 这说明在中国内地 （大陆） 与港台股市场

中， 香港恒生指数与台湾加权指数的相关性是最大

的， 而沪深 ３００指数与台湾加权指数的相关性则相对

较小。
表 ４、 表 ５分别为基于数量型货币政策和价格型

货币政策 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ 模型的动态相关性估计结果。
相关系数的动态调整系数 ａ 和 ｂ 均显著， 说明各个股

市间的相关系数比较稳定， 中国内地 （大陆） 与港

台股市间的持续性和稳定性很强， 联动关系平稳； 中

国内地 （大陆） 与港台股市的联动关系能抵御一定

程度的货币政策的冲击。 ｗ 的显著性与估计值则充分

体现了数量型和价格型货币政策对长期相关性的贡献

作用。 通过观察参数 θ， 数量型和价格型货币政策对

中国内地 （大陆） 与港台股市间长期相关性存在显

著的非对称性效应， 从使用单一货币政策效果来看，
扩张性货币政策和紧缩性货币政策往往都会减少中国

内地 （大陆） 与港台股市间长期相关性系数。 表 ６
综合考虑了数量型货币政策与价格型货币政策对中国

内地 （大陆） 与港台各股市长期相关性的结果， 我

们发现， 结果与单独考虑数量型货币政策与价格型货

币政策相似， 均能有效减少内地 （大陆） 与港台股

市间长期相关性。 其中， 扩张性数量型货币政策能有

效地增加香港、 台湾股市之间的长期相关性。 这是因

为香港和台湾股市彼此间拥有很多同步的商业周期，
存在直接的轮动关系， 央行货币供给量的增加使得内

地 （大陆） 投资者将资本流向香港和台湾股市， 使得

表 ４ 基于数量型货币政策下 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ 模型估计结果

数量型货币政策 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型

ａ ｂ ｍ２ θ＋Ｍ２ｇ θ－Ｍ２ｇ ｗ＋Ｍ２ｇ ｗ－Ｍ２ｇ ＡＩＣ ＬＬＨ

沪深 ３００指数－
香港恒生指数

０ ００９ ６∗∗

（０ ００４ ０）
０ ９８５ ８∗∗∗

（０ ００６ ２）
０ ９４８ ８∗∗∗

（０ ０５１ ５）
－２７ ２０９ １∗∗∗

（０ ０８６ ３）
２ ９９５ ７∗∗∗

（０ ０６１ ２）
８ ２５３ ２∗∗∗

（０ ０３３ ８）
３ ００６ ８∗∗∗

（０ ０９１ １）
６ ３８６ ７３２ －３ １８６ ３６６

沪深 ３００指数－
台湾加权指数

０ ００５ ５∗∗

（０ ００２ ７）
０ ９８９ ０∗

（０ ００４ ０）
０ ６９１ ２∗∗∗

（０ ０３６ ６）
－２３ ３５４ ９∗∗∗

（０ ０４９ ３）
２１ ２１６ ２∗∗∗

（０ ０５９ ６）
２３ ９６０ ８∗∗∗

（０ ０４５ ０）
５６ ２７１ ０∗∗∗

（０ ０４７ ９）
７ ２２９ ２３４ －３ ６０７ ６１７

香港恒生指数－
台湾加权指数

０ ０３３ ７∗∗∗

（０ ００７ ６）
０ ９２７ ４∗

（０ ０１８ ６）
０ ７１０ ２∗∗∗

（０ ０３０ ０）
－０ ２６１ ５∗∗

（０ １０２ ８）
２５ ５４３ ９∗∗∗

（０ ０５８ ０）
３０ ０７８ ４∗∗∗

（０ １２１ ３）
２０ ２３５ ７∗∗∗

（０ ０２９ ８）
６ ０６１ ５５８ －３ ０２３ ７７９

表 ５ 基于价格型货币政策下 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ 模型估计结果

价格型货币政策 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型

ａ ｂ ｍ２ θ＋Ｉｇ θ－Ｉｇ ｗ＋Ｉｇ ｗ－Ｉｇ ＡＩＣ ＬＬＨ

沪深 ３００指数－
香港恒生指数

０ ００８ ８∗∗

（０ ００３ ９）
０ ９８８ １∗∗∗

（０ ００５ ２）
０ ９４３ ３∗∗∗

（０ ０８３ ５）
－７ ７４６ ７∗∗∗

（０ ５３９ ４）
２ ４０３ ２
（１ ５５６ ５）

１ ００１ １∗∗

（０ ４７７ ０）
６ ８７３ ２∗∗∗

（１ １４３ ０）
６ ４０６ ６７２ －３ １９６ ３３６

沪深 ３００指数－
台湾加权指数

０ ００４ ８∗

（０ ００２ ６）
０ ９９１ ９∗∗∗

（０ ００４ ２）
０ ４１０ ８∗∗∗

（０ ０６８ ８）
－１ ８５１ １
（１ ７７２ ０）

－１ ５２０ ６∗∗

（０ ０６１ ０）
１ ２５７ ８∗∗∗

（０ ４６２ ４）
１ ００１ １∗∗∗

（０ ３５４ １）
７ ２５８ ０４６ －３ ６２２ ０２３

香港恒生指数－
台湾加权指数

０ ０３４ ７∗∗∗

（０ ００８ １）
０ ９３０ ４∗∗∗

（０ ０１７ ５）
０ ７９０ ３∗∗∗

（０ ０８７ １）
－１ ９５５ ６
（２ ８６３ １）

１ １１８ ９∗∗∗

（０ ３０５ ２）
２ ９３７ ５∗∗

（１ ２３７ ２）
６ ８５７ ９∗∗∗

（１ １５８ ３）
６ ０６７ ６６４ －３ ０２６ ８３２

表 ６ 基于货币政策下 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ 模型估计结果

货币政策 ＤＣＣ⁃ＭＩＤＡＳ⁃Ｘ模型

ａ ｂ ｍ２ θ＋Ｍ２ｇ θ－Ｍ２ｇ θ＋Ｉｇ θ－Ｉｇ ｗ＋Ｍ２ｇ ｗ－Ｍ２ｇ ｗ＋Ｉｇ ｗ－Ｉｇ ＡＩＣ ＬＬＨ

沪深 ３００指数－
香港恒生指数

０ ００９ ３∗∗

（０ ００４ ６）
０ ９８６ ５∗∗∗

（０ ００７ １）
０ ８３１ ７∗∗∗

（０ ０５５ １）
－３ ５３１ ３∗∗∗

（０ ５７２ ２）
０ ２４３ ７
（０ １９７ ９）

－４ ７３０ ２∗∗∗

（０ １８４ ９）
０ ８７２ ５∗∗∗

（０ １６９ ３）
３ ２１３ ４∗∗∗

（０ １８２ ５）
２ ００５ ０∗∗∗

（０ １５６ １）
１ ００１ ４∗∗∗

（０ ２４６ １）
５ ５００ ０∗∗∗

（０ １２２ ６）
６ ４１０ １４６ －３ １９４ ０７３

沪深 ３００指数－
台湾加权指数

０ ００３ ７
（０ ００２ ８）

０ ９９２ ９∗∗∗

（０ ００４ ４）
０ ３５４ ６∗∗∗

（０ ０４３ １）
－１ ０３８ ２∗∗∗

（０ ２６１ ０）
０ ０６５ １
（０ ０７７ ０）

－１ １０２ ６∗∗∗

（０ １６３ ０）
－２ ８６３ ７∗∗∗

（０ ３９５ ３）
２ １３２ ０∗∗∗

（０ １１０ ４）
２ ０００ ４∗∗∗

（０ ６６２ ２）
１ ０８６ ３∗∗∗

（０ １２５ ０）
１ ００１ ０∗∗∗

（０ １６０ ４）
７ ２６１ ５９２ －３ ６１９ ７９６

香港恒生指数－
台湾加权指数

０ ０３５ １∗∗∗

（０ ００８ ０）
０ ９２８ ７∗∗∗

（０ ０１８ １）
０ ７７０ １∗∗∗

（０ ０３０ ７）
１ ９７８ ０∗∗∗

（０ ４５４ ９）
０ ５７６ ２∗∗∗

（０ ２０７ ７）
－２ ４６４ ２∗∗∗

（０ ０７１ ８）
０ ７８３ ３∗∗∗

（０ ３１５ ９）
１ ０１４ ４∗∗∗

（０ ２１６ ７）
２ ０５６ ３∗∗∗

（０ ２４７ ７）
３ ３７８ ２∗∗∗

（０ ３１３ ３）
５ ６０２ ０∗∗∗

（０ ２１５ ４）
６ ０７２ ２６６ －３ ０２５ １３３

１５
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两股市之间相关性增强。 此外， 两种资产的相关性越

强就越容易受到共同经济政策冲击。 从这一点考虑，
如果中国内地 （大陆） 与港台股市在共同抵御国际

金融冲击时采用数量型和价格型货币政策更为合适。
图 ３和图 ４分别为基于数量型货币政策和价格型

货币政策下的中国内地 （大陆） 与港台股市动态相

关图。 两种货币政策对内地 （大陆） 与港台各股市

间长期动态相关性曲线的趋势出现明显不同。 如图

３、 图 ４所示， 可以看出内地 （大陆） 与港台股市间

短期动态相关曲线表现出较强的时变特征并且与表 ４
中静态相关系数结果相近。 但在图 ３中， 数量型货币

政策并不能显著地影响内地 （大陆） 与港台各股市

间的长期动态相关性。 根据图 ４可以明显看到， 价格

型货币政策同样能够显著地影响沪深 ３００指数与其他

股票指数的长期动态相关性。 其原因是股票的内在价

值是对未来现金流的贴现， 利率变化将会影响各企业

的贴现率， 最终导致企业股票价格的波动。 因此， 价

格型货币政策会导致企业未来现金流的贴现值降低，
使得股价产生波动。

通过动态相关性曲线得知， 沪深 ３００－恒生指数

相关性直到 ２０１５ 年下半年一直相对稳定， 保持在

０ ６左右； 由于内地 （大陆） 股市暴跌， 影响波及香

港股市， 导致相关性有所下降； 而随着粤港澳地区不

断加强合作， 深入交流， 两地股市相关性开始上升；
随后在 ２０２０年由于新冠疫情再次下跌， 但仍维持在

较高水平。 沪深 ３００－台湾加权指数长期相关性相对

较低， 一般低于 ０ ５； 在 ２００８ 年金融危机之前一直

稳步上升； 随着金融危机的到来， 两地股市间的相关

性变得复杂， 在 ２０１５ 年内地 （大陆） 股市暴跌后达

到最低值； 在央行及时对利率进行了新一轮的调整后

两地股市相关性虽然有所起伏， 但仍然呈上升的趋

势； 在新冠疫情期间， 作为受到疫情冲击最早的地

区， 沪深 ３００ 指数与台湾加权指数均受到巨大冲

击， 相关性指数达到最高值 ０ ７； 最后由于新冠疫

情两地防疫措施的不同， 造成内地 （大陆） 股市与

台湾股市相关性降至 ０ ２ 左右， 几乎为历史最低

值。 通过恒生指数－加权指数长期相关性曲线可以

看出， 考虑到央行颁布的货币政策对其相关性曲线

的刻画并不趋同， 说明央行货币政策并不能直接影

响香港和台湾股市间的联系， 这与内地 （大陆） 与

港台股市制度不尽相同有关。 香港和台湾股市的相

关性在 ２０１５ 年内地 （大陆） 股市暴跌之前一直都

处于 ０ ６ 以上的高水平， 其原因可能是香港和台湾

股市起步较早， 金融市场制度较为相似， 都属于国

际金融市场的中心地区， 因此相关性长期保持在较

高水平； ２０１８ 年随着国际金融形势的变化， 以及实

体经济联系等原因， 两地之间的相关性发生了一些

起伏； 同样在 ２０２０ 年新冠疫情暴发后， 动态相关

系数达到峰值接近 ０ ８， 随后逐步降低， 其中原因

有待在以后的研究中进一步探讨。
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图 ３　 基于数量型货币政策的中国内地 （大陆） 与港台股市动态相关性
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图 ４　 基于价格型货币政策的中国内地 （大陆） 与港台股市动态相关性
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图 ５　 基于货币政策的中国内地 （大陆） 与港台股市动态相关性

四、 结论

本文选取 ２００５ 年 ４ 月 １ 日至 ２０２２ 年 ２ 月 ２５ 日

的中国内地 （大陆） 与港台股票指数 （沪深 ３００ 指

数、 香港恒生指数以及台湾加权指数） 以及该区间

内的月度货币政策工具变量 （数量型货币政策为

Ｍ２， 价格型货币政策为一年期贷款利率）， 首先基于

拓展的非对称 ＧＡＲＣＨ⁃ＭＩＤＡＳ模型， 利用混频计量模

型探究低频的货币政策变量对高频股票波动的影响，
这在研究中国内地 （大陆） 与港台股市的文献中尚

属首次。 同时也丰富了有关货币政策与高频股市长期

波动相互关系的文献空白。 其次， 使用 ＡＧＭ 模型探

究不同类型货币政策对中国内地 （大陆） 与港台股

市长期波动的非对称边际影响。 最后， 通过 ＤＣＣ⁃ＭＩ⁃
ＤＡＳ模型， 对比分析数量型和价格型货币政策对中

国内地 （大陆） 与港台股市长期相关性的影响， 研

究证实了价格型货币政策对股市间相关性有显著

影响。
本文的主要结论有以下几点： （１） 数量型货币

政策和价格型货币政策无论是在短期还是长期， 均对

中国内地 （大陆） 与港台股市波动产生显著影响。
相关非对称的参数表明， 单独考虑数量型和价格型货

币政策将会加大内地 （大陆） 与港台股市长期波动；
同时考虑数量型和价格型货币政策时， 紧缩性数量型

货币政策和价格型货币政策将会抑制内地 （大陆）
股市波动。 （２） 通过中国内地 （大陆） 与港台股市

长期波动图可以看出， 根据突发性事件 （如 ２００８ 年

金融危机、 ２０１５ 年内地 （大陆） 股市暴跌以及

ＣＯＶＩＤ⁃１９疫情） 暴发时间分析， 沪深 ３００ 指数主要

受内地 （大陆） 金融环境的影响， 香港和台湾的股

市波动则主要受国际金融环境变化的影响。 （３） 根

据长期相关性曲线可以看出， 沪深 ３００指数与香港恒

生指数的相关性相对稳定， 数量型和价格型货币政策

对其相关性曲线的影响效果相近； 香港恒生指数与台

湾加权指数相关性处于较高的相关水平， 但受货币政

策影响较小； 数量型货币政策能较好地拟合沪深 ３００
指数与台湾加权指数相关性曲线， 其数值较低， 并且

起伏较大。
本文的实证研究表明： 首先， 在不同的经济时

期、 股市地理位置， 数量型和价格型货币政策对股市

波动率的冲击都不稳定， 呈现出周期性特征。 其次，
我国股市监管部门和宏观政策制定者可以正确认识到

不同性质的数量型和价格型货币政策对内地 （大陆）
与港台股市波动及其动态相关性的影响情况， 有效地

制定恰当的货币政策， 并且努力保障货币政策健康稳

定的实施， 促进内地 （大陆） 与港台股市稳定有序

的发展。 投资者应当多关注货币政策 （特别是价格

型货币政策） 的发布及其变化， 对其造成的市场效

果进行有效的分析与预见， 以便及时调整自己的投资

组合， 通过对股市的追踪做出正确的决策， 获得最大

收益。 最后， 关于股市的调控方面， 建议央行应继续

加强货币政策改革， 促进内地 （大陆） 股市与香港、
台湾等股市互通互联， 政府应继续开发新的金融工

具， 加强货币政策调整的多元化， 提高政策对股市建

构的传导效率， 减少不稳定的国际环境对中国内地

（大陆） 与港台股市的影响。 同时央行应当关注内地

（大陆） 与港台股市间长期相关系数的走势， 保持内

地 （大陆） 与港台股市间的一定的相关性， 但仍要

警惕高相关性所带来的 “互相影响”， 可能会形成一

种额外的金融冲击。 值得强调的是， 政府在干预经济

时应更加谨慎， 并强调金融市场的自我监管， 以促进

内地 （大陆） 与港台股市的健康发展。
中国内地 （大陆） 与港台股市是一个值得关注

的区域性股市， 随着海峡两岸股市的不断发展壮大，
内地 （大陆） 与港台股市的总量将非常可观， 将在

世界股市上占据重要的位置， 因此， 研究中国内地

（大陆） 与港台货币政策对股市相关性影响无论是在

拉动经济增长， 还是在抵御金融风险方面都具有非常

３５
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重要的意义。 当然， 本文仅仅考虑了货币政策对中国

内地 （大陆） 与港台股市波动及长期相关性的影响，
在以后的研究中可以尝试考虑其他宏观经济政策对内

地 （大陆） 与港台股市的影响， 也可以尝试同时加

入多个经济政策对内地 （大陆） 与港台股市的综合

影响。
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基于制度赡养率的退休年龄调整机制
Ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ Ａｇｅ Ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ Ｍｅｃｈａｎｉｓｍ Ｂａｓｅｄ ｏｎ Ｓｙｓｔｅｍ Ｄｅｐｅｎｄｅｎｃｙ Ｒａｔｉｏ

杨再贵 秦少鹏
ＹＡＮＧ Ｚａｉ⁃ｇｕｉ ＱＩＮ Ｓｈａｏ⁃ｐｅｎｇ

［摘　 要］ 本文在企业职工基本养老保险年度收支平衡目标下， 建立了 “盯紧” 平衡制度赡养率
的退休年龄调整模型。 在养老金替代率和征缴率各取 ３ 档形成的 ９ 种情景下， 考察 “男女同时” 和
“先女后男” 两种延迟退休方案下 ２０２１—２０５０ 年退休年龄的动态调整过程。 研究发现： 建立的退休
年龄调整模型可以使退休年龄随基金支付压力动态调整， 实现基金年度收支平衡， 其中 “男女同时”
延迟退休能更早实现基金收支平衡， 但预测期末男性平衡退休年龄过高； 在现行养老金替代率和征缴
率水平下， 到 ２０５０年平衡退休年龄最高会达到 ７２岁多， 应通过提高征缴率、 合理设定替代率来降低
平衡退休年龄。 敏感性分析显示， 提高城镇就业比率和城镇职工参保率对降低平衡退休年龄的作用大
于总和生育率。 若养老金替代率设为 ５０％、 征缴率能提高到 ７５％， 则 “先女后男” 每年提高 ６ 个月
退休年龄是较为理想的方案， 到 ２０５０年平衡退休年龄为 ６６岁零 ３个月。 本研究可为延迟退休政策的
制定与养老保险可持续发展提供理论依据。

［关键词］ 制度赡养率　 延迟退休　 退休年龄动态调整　 自动调整机制
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ｂａｌａｎｃｅｄ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ ａｇｅ Ｗｅ ａｌｓｏ ｌｅａｒｎ ｆｒｏｍ ｔｈｅ ｓｅｎｓｉｔｉｖｉｔｙ ａｎａｌｙｓｉｓ ｔｈａｔ ｂｏｏｓｔｉｎｇ ｔｈｅ ｕｒｂａｎ ｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ ｒａｔｅ
ａｎｄ ｔｈｅ ｐｅｎｓｉｏｎ ｉｎｓｕｒａｎｃｅ ｐａｒｔｉｃｉｐａｔｉｏｎ ｒａｔｅ ｏｆ ｕｒｂａｎ ｅｍｐｌｏｙｅｅｓ ｃａｎ ｐｌａｙ ａ ｂｉｇｇｅｒ ｒｏｌｅ ｉｎ ｌｏｗｅｒｉｎｇ ｔｈｅ ｂａｌａｎｃｅｄ
ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ ａｇｅ ｔｈａｎ ｔｈｅ ｔｏｔａｌ ｆｅｒｔｉｌｉｔｙ ｒａｔｅ Ｉｆ ｗｅ ｓｅｔ ｔｈｅ ｐｅｎｓｉｏｎ ｒｅｐｌａｃｅｍｅｎｔ ｒａｔｅ ａｔ ５０％ ａｎｄ ｈｉｋｅ ｔｈｅ ｃｏｌｌｅｃｔｉｏｎ
ｒａｔｅ ｔｏ ７５％， ｔｈｅｎ ｔｈｅ “ｆｅｍａｌｅ⁃ｆｉｒｓｔ” ｓｃｈｅｍｅ ｗｉｌｌ ｂｅ ｍｏｒｅ ｒｅａｓｏｎａｂｌｅ ａｓ ｉｔ ｗｉｌｌ ｒａｉｓｅ ｔｈｅ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ ａｇｅ ｂｙ ｓｉｘ
ｍｏｎｔｈｓ ｐｅｒ ｙｅａｒ ａｎｄ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｂａｌａｎｃｅｄ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ ａｇｅ ｔｏ ６６ ｙｅａｒｓ ａｎｄ ｔｈｒｅｅ ｍｏｎｔｈｓ ｂｙ ２０５０ Ｗｅ ｈｏｐｅ ｔｈａｔ
ｔｈｅ ｆｉｎｄｉｎｇｓ ｏｆ ｏｕｒ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｃａｎ ｓｅｒｖｅ ａｓ ａ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｆｏｕｎｄａｔｉｏｎ ｆｏｒ ｔｈｅ ｆｏｒｍｕｌａｔｉｏｎ ｏｆ ｄｅｌａｙｅｄ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ
ｐｏｌｉｃｉｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ ｓｕｓｔａｉｎａｂｌｅ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ ｐｅｎｓｉｏｎ ｉｎｓｕｒａｎｃｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｓｙｓｔｅｍ ｄｅｐｅｎｄｅｎｃｙ ｒａｔｉｏ　 Ｄｅｌａｙ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ　 Ｄｙｎａｍｉｃ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｏｆ ｒｅｔｉｒｅｍｅｎｔ ａｇｅ　 Ａｕｔｏ⁃
ｍａｔｉｃ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ

５５
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一、 引言

中国现行企业职工退休年龄制度确立于 ２０ 世纪

７０年代①， 规定男职工、 女干部与女工人的退休年龄

分别为 ６０岁、 ５５ 岁与 ５０ 岁。 但是随着中国经济的

快速发展与人民生活水平的日益提高， 该退休年龄制

度不仅与当前居民平均预期寿命不匹配②， 还加剧了

人口老龄化阶段企业职工基本养老保险的支付压力。
《中国劳动统计年鉴 ２０２１》 显示企业职工基本养老保

险的制度赡养率 （参保退休人数与职工人数之比）
从 ２０１０年的 ３２ ６１％上升到 ２０２０年的 ３７ ０３％， 意味

着平均每 ２ ７个参保职工就需要赡养 １ 个退休人员。
从基金收支规模看， ２０２０ 年企业职工基本养老保险

基金收入为 ３０ １８０ ４ 亿元， 基金支出为 ３７ ６１２ ３ 亿

元③， 已经出现年度收支失衡， 未来基金支付缺口还

会进一步扩大。 为缓解基金支付压力， 充分利用人力

资源， 《中华人民共和国国民经济和社会发展第十四

个五年规划和 ２０３５ 年远景目标纲要》 明确提出要逐

步提高法定退休年龄。 但是延迟退休该怎么延， 政

策文件中还未给出具体规定。 学者们根据国际经验

结合各自判断给出不少延迟退休方案， 如蔡昉和张

车伟 （２０１５） ［１］、 高建伟和伊茹 （２０１８） ［２］以及林宝

（２０２１） ［３］等， 但是这些研究对退休年龄的提高顺序

（先提高女性退休年龄还是男女同时提高）、 提高速

度以及退休年龄究竟该延迟到多少岁等问题还未达成

一致， 原因在于学者们对未来人口与经济发展趋势有

着不同的判断与预测。
因此， 建立一个常态化的退休年龄自动调整机制

是非常有必要的。 在人口老龄化严重、 基金支付压力

较大时， 退休年龄会快速提高， 反之退休年龄则以较

慢速度上升或保持不变。 从政策推行角度而言， 公开

透明的退休年龄调整机制可以清楚地向公众说明为什

么要提高退休年龄， 以及未来将如何调整退休年龄，
有利于公众接受延迟退休政策。 本文将制度赡养率作

为企业职工基本养老保险支付压力的衡量指标。 首

先， 根据养老保险基金收支模型推导出基金实现年度

收支平衡时的制度赡养率， 称为 “平衡制度赡养

率”， 作为退休年龄的调整目标。 通过逐步调整退休

年龄使实际制度赡养率等于平衡制度赡养率， 得到

“平衡退休年龄”。 这样就通过制度赡养率将养老保

险基金支付压力纳入退休年龄调整机制中， 退休年龄

可以根据人口老龄化程度、 基金财务状况动态调整。
其次， 基于预测的企业职工参保人数模拟 ２０２１—
２０５０年的延迟退休方案， 测算不同延迟退休顺序、
养老金替代率和征缴率组合下退休年龄的动态调整过

程以及养老保险基金年度收支。 再次， 考察平均预期

寿命、 总和生育率等因素对平衡退休年龄的影响。 最

后， 总结模拟测算和敏感性分析结果， 并提出相应的

政策建议。
本文的边际贡献主要有以下三点： 第一， 建立了

“盯紧” 平衡制度赡养率的退休年龄调整机制， 给出

能够跟随未来人口和经济参数变化动态调整的延迟退

休方案， 为退休年龄的调整提供一种数理依据。 第

二， 本文探索了退休年龄自动调整机制。 现有研究多

集中于养老金待遇自动调整机制， 而对退休年龄自动

调整的研究还较少。 第三， 本文考察了养老保险费征

缴率、 养老金替代率和总和生育率等因素对平衡退休

年龄的影响。 现有研究更多关注退休年龄提高顺序与

速度对基金支付压力的缓解效果， 而较少研究这些因

素对退休年龄的影响。 本研究可为制定科学化、 透明

化以及常态化的退休年龄调整策略提供理论依据。
本文余下内容安排如下： 第二部分是文献综述；

第三部分给出了平衡制度赡养率与平衡退休年龄测算

模型， 并估计了预测期间城镇人口与参保人数； 第四

部分是退休年龄动态调整过程模拟； 第五部分是敏感

性分析； 第六部分是结论与政策建议。

二、 文献综述

延迟退休缓解养老保险基金支付压力， 保障基金

长期可持续性的作用已经得到了学者们的认可。 刘学

良 （２０１４） ［４］建立养老金精算模型测算发现， 退休年

龄每年提高 ６个月或者 ３个月均可以有效降低养老金

支付缺口。 穆怀中等 （２０２１） ［５］认为在平均预期寿命

延长的趋势下实施延迟退休政策可以在提高养老金待

遇的同时保持基金精算平衡。 但是在延迟退休方案该

如何制定的问题上， 学者们还未达成一致。 柳清瑞和

６５

①

②
③

参见 《国务院关于颁发 〈国务院关于安置老弱病残干部的暂行办法〉 和 〈国务院关于工人退休、 退职的暂行办法〉 的通知》 （国发 〔１９７８〕
１０４号）。
《中国卫生健康统计年鉴 ２０２１》 显示居民平均预期寿命已经从 １９８１年的 ６７ ９岁上升到 ２０１９年的 ７７ ３岁。
根据 《２０１４年度人力资源和社会保障事业发展统计公报》， 全年城镇职工基本养老保险基金征缴收入 ２０ ４３４亿元， 基金支出 ２１ ７５５亿元。
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苗红军 （２００４） ［６］建议从 ２０２１ 年起将男、 女退休年

龄每 ５年延迟 １岁， 最终分别达到 ６５ 岁、 ６０ 岁。 蔡

昉和张车伟 （２０１５） ［１］给出的方案是 ２０１８ 年开始女

性退休年龄每 ３ 年延迟 １岁， 男性退休年龄每 ６年延

迟 １岁， 一直延迟到 ２０４５ 年。 林宝 （２０２１） ［３］建议

男性每 ４年延迟 １ 岁， 女性每 ２ 年延迟 １ 岁， 用 ２０
年的时间将退休年龄提高到 ６５ 岁， 退休年龄的增长

速度快于蔡昉和张车伟 （２０１５） ［１］的方案。 高建伟和

伊茹 （２０１８） ［２］研究发现女性延迟退休对降低基金缺

口的贡献率高于男性， 认为应该先提高女性退休年

龄。 郑功成 （２０１３） ［７］也认同先女后男提高退休年龄

的方案， 建议用 ２０～ ３０ 年时间将退休年龄提高到 ６５
岁。 谭远发等 （２０１６） ［８］从劳动者健康工作的角度建

议应该先女后男延迟退休， 将男、 女退休年龄分别提

高到 ６２岁和 ５８岁。 可见， 对未来人口、 经济以及基

金财务状况的不同预测让学者们对退休年龄的提高顺

序与速度设定存在分歧。 本文将引入养老保险基金自

动调整机制 （Ａｕｔｏｍａｔｉｃ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ， ＡＡＭ），
建立可以跟随基金支付压力变化自动调节的退休年龄

调整模型， 为延迟退休方案的制定提供一种数理

依据。
自动调整机制是指养老金待遇、 退休年龄以及法

定缴费率等制度参数， 在事先给定的规则下跟随选定

的指标自动调节 （ＯＥＣＤ， ２０２１［９］ ）。 ＯＥＣＤ 国家通

常根据平均预期寿命建立退休年龄自动调整机制， 具

体做法大致可分为三类： 一是退休年龄与平均预期寿

命的增量成比例增加， 如丹麦规定自 ２０２８ 年起平均

预期寿命每增加 １岁， 退休年龄就增加 １岁 （Ａｌｖａｒｅｚ
等， ２０２１［１０］）， 芬兰则规定退休年龄每年增加平均预

期寿命增量的 ２ ／ ３ （ＯＥＣＤ， ２０２１［９］）； 二是控制缴费

年限与养老金领取年限的比例， 如法国将该比例控制

在 １ ／ ３至 ２ ／ ３之间 （Ａｒｂａｔｌｉ等， ２０１６［１１］）； 三是将养

老金待遇与平均预期寿命 （死亡率） 联系起来， 间

接调整退休年龄 （Ａｙｕｓｏ 等， ２０２１［１２］ ）， 如瑞典每年

根据平均预期寿命和退休年龄计算年金除数， 平均预

期寿命越高、 退休时间越早， 年金除数越大， 退休人

员所得养老金就越少。 国内学者也给出了类似的退

休年龄调整方案， 褚福灵 （２０１３） ［１３］建议根据工作

时间与退休时间之比来确定退休年龄， 姚海祥等

（２０１８） ［１４］建立世代交叠模型推导了平均预期寿命与

退休年龄之间的函数关系式， 给出两者间的调整对照

表。 但是， 这些方法并未建立退休年龄调整与养老保

险基金支付压力间的直接关联机制。 此外， 平均预期

寿命延长也只是老龄化社会特征之一， 以此为目标调

整退休年龄不能充分反映未来人口结构的变化。
Ｂｏａｄｏ⁃Ｐｅｎａｓ等 （２０２０） ［１５］在基金收支平衡的目标函

数下， 利用非线性优化方法模拟了未来退休年龄的最

优调整路径。 但是该方法计算复杂， 而且无法向公众

提供一个明确的退休年龄调整目标。
制度赡养率表示参加基本养老保险的退休人数和

职工人数之比， 常被用来衡量基金负担水平， 制度赡

养率越高说明基金支付压力越大。 提高退休年龄可以

降低制度赡养率， 所以王晓军和赵明 （２０１５） ［１６］、 曾

益等 （２０２１） ［１７］等用该指标对比了不同延迟退休方案

的效果。 路锦非 （２０１６） ［１８］以基金收支平衡时的制度

赡养率为基准探讨了法定缴费率的下调空间， 金刚和

张秋秋 （２０１９） ［１９］利用制度赡养率构造指标研究了养

老保险基金支付压力的地区差异。 老年抚养比是与制

度赡养率含义较为相似的概念， 表示全社会老年人口

与工作年龄人口之比。 Ｈｙｎｄｍａｎ 等 （２０２１） ［２０］把老

年抚养比作为养老保险基金负担水平的衡量指标， 在

固定老年抚养比的目标下调整退休年龄。 但是老年抚

养比更适合衡量宏观层面的人口老龄化程度， 而不适

合用来表示基金的负担水平 （Ｓａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｓｃｈｅｒｂｏｖ，
２０１５［２１］）。 因为不是所有的老年人口都有养老金领取

资格， 劳动年龄人口中也有部分未参与缴费 （Ｈｕ 和

Ｙａｎｇ， ２０１２［２２］）。 进一步而言， 中国实行的是多层次

基本养老保险制度， 不同制度的覆盖人群、 缴费方式

以及养老金计发规则存在差异， 不适宜直接使用老年

抚养比来衡量企业职工基本养老保险的支付压力

（路锦非， ２０１６［１８］）。 Ｍａｕｒｏ （２０１９） ［２３］提出以基金收

支平衡时的制度赡养率为目标调整退休年龄的思路，
认为这样调整退休年龄可以有效应对人口老龄化对基

金收支平衡的冲击、 提高现收现付制养老保险基金的

可持续性， 但是未给出具体计算方法。 本文根据

Ｍａｕｒｏ （２０１９） ［２３］思路， 将制度赡养率作为企业职工

基本养老保险支付压力的衡量指标， 以基金收支平衡

时的制度赡养率为目标建立退休年龄调整模型， 然后

参考 Ｈｙｎｄｍａｎ等 （２０２１） ［２０］的算法调整退休年龄使

实际制度赡养率向平衡制度赡养率收敛， 以实现基金

收支平衡。 平衡制度赡养率等于实际缴费率除以养老

金替代率； 而实际制度赡养率是制度中参保退休人数

与参保职工人数之比， 取决于退休年龄分开的两类参

保人数。 若实际制度赡养率因人口老龄化冲击大于平

７５
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衡制度赡养率， 基金就会出现支付缺口， 通过调整退

休年龄让两者相等时， 养老保险基金就能收支平衡。
自动调整机制在保障基金长期可持续性， 维持

养老保险体系稳定运行方面表现出了良好效果。 Ｅｕ⁃
ｒｏｐｅａｎ Ｃｏｍｍｉｓｓｉｏｎ （ ２０１２）［２４］、 Ｃａｒｏｎｅ 等 （ ２０１６）［２５］、
Ａｒｂａｔｌｉ等 （２０１６） ［１１］均建议老龄化程度严重或者即将

进入老龄化阶段的国家引入自动调整机制来应对可能

出现的养老金危机。 米海杰和王晓军 （２０１４） ［２６］、 房

连泉 （２０１８） ［２７］、 林义和蹇滨徽 （２０１９） ［２８］介绍了国

外养老保险基金自动调整机制的主要内容与经验， 建

议国内也应该尽快建立相应的制度参数调整机制。 郑

秉文 （２０１５） ［２９］认为缺乏应对老龄化冲击的退休年龄

等参数的自动调整机制是中国基本养老保险体系可持

续性面临的突出问题。 张勇 （２０１９） ［３０］研究了如何根

据养老保险基金偿付能力动态调整统筹账户的养老金

待遇。 而目前国内关于退休年龄自动调整机制的数理

定量研究还较少涉及， 本研究是对退休年龄自动调整

理论的有益补充。

三、 模型与数据

（一） 平衡制度赡养率与平衡退休年龄测算模型

企业职工基本养老保险制度采用社会统筹与个人

账户相结合， 即现收现付和完全积累结合的部分积累

制。 但是实际运行中因为养老金支付压力较大， 个人

账户更多的只是一个名义记账工具， 并未发挥太大的

积累作用 （郑秉文， ２０１８［３１］）。 因此， 本文将在现收

现付制基础上分析企业职工基本养老保险的缴费收入

与养老金支出。 其中， ｔ 年缴费收入等于 ｔ 年参保职

工人数 Ｗｔ、 法定缴费率 ｃｔ、 征缴率 ｋｔ 与上一年职工

平均工资 Ｓｔ－１的乘积：

ＴＩｔ ＝Ｗｔ·Ｓｔ－１·ｃｔ·ｋｔ （１）

而 ｔ 年养老金支出等于 ｔ 年参保退休人数 Ｒ ｔ 与退

休人员平均养老金 Ｅ ｔ 的乘积：

ＴＥ ｔ ＝Ｒ ｔ·Ｅ ｔ （２）

养老保险基金实现年度收支平衡时， 根据式 （１）
与式 （２） 有：

Ｗｔ·Ｓｔ－１·ｃｔ·ｋｔ ＝Ｒ ｔ·Ｅ ｔ （３）

式 （３） 两边同时除以 Ｗｔ·Ｓｔ－１， 然后整理得：

αｔ ＝
ｋｔ·ｃｔ
τｔ

（４）

其中， αｔ ＝Ｒ ｔ ／ Ｗｔ 就表示 ｔ 年的制度赡养率， τｔ ＝
Ｅ ｔ ／ Ｓｔ－１表示 ｔ 年养老金替代率。 可见， 制度赡养率等

于征缴率和法定缴费率的乘积与养老金替代率之比

时， 养老保险基金可以恰好实现年度收支平衡。 为了

便于区分， 本文将根据式 （４） 计算得到的制度赡养

率称为 “平衡制度赡养率”， 以 α∗表示， 实际的参

保退休人数与职工人数之比称为 “实际制度赡养

率”， 以 α 表示。 平衡制度赡养率表示养老保险基金

所能承受的最大支付压力， 为了保持年度收支平衡，
实际制度赡养率应不大于平衡制度赡养率。

实际制度赡养率取决于退休年龄 ｒ， 平均预期寿

命 Ω 以及人口增长率 σ 等因素， 可以写做 α ＝ α（ ｒ，
Ω， σ）。 平均预期寿命增长或人口增长率下降会提高

实际制度赡养率， 而退休年龄的上升则会使之下降。
因此， 可以通过调整退休年龄使实际制度赡养率等于

平衡制度赡养率， 即：

α（ｒ∗，Ω，σ）＝ α∗ （５）

这样养老保险基金就实现了年度收支平衡， 满足

式 （５） 的退休年龄被称为 “平衡退休年龄”， 以 ｒ∗

表示。
式 （５） 右边的平衡制度赡养率可以根据企业职

工基本养老保险的征缴率、 法定缴费率以及养老金替

代率计算得到。 较为困难的是如何在给定平衡制度赡

养率时， 确定平衡退休年龄？ 本文参考了 Ｈｙｎｄｍａｎ
等 （２０２１） ［２０］的方法， 计算步骤如图 １所示。 首先以

ｔ－１年的退休年龄 ｒｔ－１作为 ｔ 年退休年龄 ｒｔ 的初始值，
然后计算实际制度赡养率 αｔ 并判断是否大于平衡制

^!r*
t

αt > α*�rt�rt�1�1 rt=rt�1�neΔ

!(�rt=rt�1

5

#

ZJαt=
Rt
Wt

图 １　 平衡退休年龄的计算流程
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度赡养率 α∗。 如果 αｔ≤α∗， 则 ｔ 年的平衡退休年龄

ｒ∗ｔ ＝ ｒｔ－１， 否则令 ｒｔ ＝ ｒｔ－１＋ｎ·Δ， 再次计算实际制度赡

养率， 直至 αｔ≤α∗。 其中 ｎ 表示迭代次数， 为正整

数， Δ表示每次迭代时退休年龄的增量。 考虑到公众

计算时间的习惯， 取 Δ＝ １ ／ １２， 即每次增加一个月退

休时间。 与 Ｈｙｎｄｍａｎ 等 （２０２１） ［２０］一样， 本文也限

制 ｒｔ－ｒｔ－１＜１， 即相邻年份间退休年龄的最大增量不能

超过 １１个月。 如果 ｒｔ ＝ ｒｔ－１＋１１ ／ １２ 时仍是 αｔ＞α∗， 就

以此时的 ｒｔ 为 ｔ 年退休年龄。 这可以避免退休年龄的

大幅波动。
实际制度赡养率反映了参保人员结构的变化， 平

衡制度赡养率则与基本养老保险制度参数有关， 这样

式 （５） 就通过制度赡养率将退休年龄与养老保险基

金支付压力直接联系起来。 退休年龄可以在维持年度

收支平衡的目标下， 根据人口老龄化程度进行调整。
结合图 １可知， 计算平衡退休年龄需要对未来各年的

城镇人口结构与企业职工基本养老保险参保人数进行

预测。
（二） 城镇人口结构预测

根据国家统计局网站公布的第七次全国人口普查

结果， 本文以 ２０２０ 年城镇分性别年龄人口为起始人

口， 在考虑农村人口向城镇迁移的情况下， 采用队列

要素法估计 ２０２１—２０５０ 年城镇人口结构。 预测期间

各年的城镇人口等于上一年城镇人口加上各年出生人

口， 减去死亡人口， 再加上农村向城镇净迁移人口。
２０２１—２０５０年的全国总和生育率来自联合国人口司

出版的 《世界人口展望 ２０２２》 里中间情景的总和生

育率。 由第六、 七次人口普查数据计算发现城镇总和

生育率比全国总和生育率低 １２ ５８％， 假设该状况在

未来保持不变， 可得预测期间城镇总和生育率将从

２０２１年的 １ ０２缓慢提高到 ２０５０年的 １ ２２。
预测结果表明， 未来城镇总人口将在 ２０４０ 年达

到 １０ ３７亿人高峰后开始下降， 到 ２０５０ 年为 ９ ８１ 亿

人。 城镇人口负增长主要源于新生人口与劳动年龄人

口的下降， 预测结果显示 １６ ～ ５９ 岁劳动年龄人口占

城镇总人口比重从 ２０２１ 年的 ６５ ９４％下降到 ２０５０ 年

的 ５１ １３％， ６０ 岁以上老龄人口比重不断提高， 到

２０５０年为 ３７ ７１％。 受此影响， 企业职工基本养老保

险的实际制度赡养率也会随之上升。
（三） 参保人数估计

假设参保人员的分年龄性别人口结构与预测期间

各年全国城镇分年龄性别人口结构对应一致 （刘学

良， ２０１４［４］）， 那么就可以在估计各年企业参保职工

和参保退休总人数的基础上， 计算 ２０２１—２０５０ 年不

同参保人群的分年龄性别人口。 参考杨再贵和陈肖华

（２０２１） ［３２］， 预测期间各年参加企业职工基本养老保

险的职工人数等于各年城镇在职年龄人数与城镇就业

比率、 城镇职工参保率、 企业职工参保人数占城镇职

工参保人数比例之积。 根据中国目前教育与就业的年

龄规律， 设企业职工入职参保年龄为 ２０ 岁。 女干部

和女工人退休年龄统一简化为 ５２ 岁， 男职工退休年

龄为 ６０岁。 根据城镇人口预测结果可算出预测期间

各年城镇在职年龄人数。 由 《中国劳动统计年鉴

２０２１》 可知 １９９５—２０２０ 年的城镇就业人数、 ２０００—
２０２０年参加城镇职工基本养老保险的职工与退休人

数和其中的企业职工与退休人数。 城镇就业人数除以

对应年份的城镇在职年龄人数可以得到 １９９５—２０２０
年的城镇就业比率， 然后以此为样本用 ＡＲ （１） 模

型估计预测期间的城镇就业比率。 以城镇职工参保人

数除以对应年份城镇就业人数得到 ２０００—２０２０ 年的

城镇职工参保率， 假设预测期间城镇职工参保率每年

增加 １ 个百分点， 最高为 ９０％ （王晓军和米海杰，
２０１３［３３］）。 ２０００—２０２０ 年间企业职工参保人数占城

镇职工参保人数的平均值约为 ９０％， 假设在预测期

间保持不变。 由此可计算预测期间各年企业参保职工

总人数。 各年企业参保退休总人数的计算与此类似，
进而可得 ２０２１—２０５０ 年企业参保职工和参保退休人

群的分年龄性别人口。
估计出预测期间参保职工及退休人数后， 就可以

计算现行退休年龄下的实际制度赡养率， 结果如图 ２
所示。 其中 １９９５—２０２０ 年的参保人数来自 《中国劳

动统计年鉴 ２０２１》。 可见， 企业职工基本养老保险的

实际制度赡养率自 ２０１０年后逐年提高， 到 ２０３０ 年将

达到 ５０ ０６％， 意味着平均每 ２ 个参保职工需要赡养

１个退休人员。 ２０４０年后因为城镇人口进入负增长阶

段， 实际制度赡养率的增长速度明显提高， 到 ２０５０
年实际制度赡养率为 ８１ ５２％， 平均每 １ ２ 个参保职

工就要赡养 １个退休人员。 《国务院办公厅关于印发

降低社会 保 险 费 率 综 合 方 案 的 通 知 》 （国 办 发

〔２０１９〕 １３号） 规定职工养老保险单位缴费比例可降

至 １６％， 个人缴费比例为 ８％， 则法定缴费率为

２４％。 养老金替代率参考杨再贵和陈肖华 （２０２１） ［３２］

９５
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的做法测算为 ４６ ５％。 若征缴率为 １００％， 根据式

（４） 计算的平衡制度赡养率为 ５１ ６１％ （图 ２ 中较高

横线）。 可见， 现行退休年龄下企业职工基本养老保

险在 ２０３１年前可以一直维持年度收支平衡。 但实际

征缴率仅为 ６１％ （曾益等， ２０２１［１７］ ）， 平衡制度赡

养率就变成 ３１ ４８％ （图 ２ 中较低横线）， 可见 ２０２０
年后实际制度赡养率已经远高于该数值。 这说明征缴

率过低是当前企业职工基本养老保险年度收支失衡的

一个重要原因， 后文将考察征缴率变化对延迟退休方

案的影响。
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图 ２　 １９９５—２０５０ 年企业职工

基本养老保险的实际制度赡养率

四、 退休年龄动态调整方案模拟

假设预测期间法定缴费率为 ２４％不变。 当前

４６ ５％的养老金替代率作为低档， 以企业职工基本养

老保险 ６０％的设计替代率①作为高档， 再取 ５０％为中

档。 设当前征缴率 ６１％为低档， 唐珏和封进 （２０１９）［３４］

证明改由税务部门征收社会保险费可以将征缴率提高

到 ７５％， 设最高征缴率为 ９０％。 用式 （４） 算出养老

金替代率与征缴率九种组合下的平衡制度赡养率， 如

表 １所示。

①　 参见 《关于印发 〈完善企业职工基本养老保险制度宣传提纲〉 的通知》 （劳社部发 〔２００５〕 ３２ 号）。

表 １　 养老金替代率与征缴率九种组合下的平衡制度赡养率

情景序号 替代率 （％） 征缴率 （％） 平衡制度赡养率 （％）

１ ４６ ５ ６１ ３１ ４８

２ ４６ ５ ７５ ３８ ７１

３ ４６ ５ ９０ ４６ ４５

４ ５０ ６１ ２９ ２８

续前表

情景序号 替代率 （％） 征缴率 （％） 平衡制度赡养率 （％）

５ ５０ ７５ ３６ ００

６ ５０ ９０ ４３ ２０

７ ６０ ６１ ２４ ４０

８ ６０ ７５ ３０ ００

９ ６０ ９０ ３６ ００

根据平衡退休年龄计算流程编写 Ｒ 语言程序，
将表 １九种情景下的参数分别代入程序运算， 可得到

２０２１—２０５０年对应情景下动态调整后的退休年龄。
本文将在每种情景下都模拟 “男女同时” 与 “先女

后男” 两种延迟退休方案下预测期间退休年龄的动

态调整过程。 其中， “男女同时” 方案是指男性与女

性同时以相同的速度提高退休年龄， “先女后男” 方

案是先将女性退休年龄提高到 ６０ 岁， 然后再男、 女

同时延迟退休。
（一） “男女同时” 方案下退休年龄的动态调整

九种情景下 ２０２１—２０５０ 年退休年龄增量随基金

支付压力的变化如图 ３ 所示， 其中纵轴正方向表示 ｔ
年参保人员退休年龄增加的月数， 负方向用基金缺口

率表示 ｔ 年未调整退休年龄时养老保险基金所面临的

支付压力。 ｔ 年基金缺口率定义为：

ｄｔ ＝
α∗－αｔ（ｒｔ－１）

α∗
（６）

其中， αｔ（ ｒｔ－１） 表示 ｔ 年退休年龄为 ｒｔ－１时的制度赡养

率。 ｄｔ＜０说明 ｔ 年若不调整退休年龄实际制度赡养率

会大于平衡制度赡养率， 出现基金支付缺口， ｄｔ 越

小说明基金面临的支付压力越大。
首先看养老金替代率为 ４６ ５％、 征缴率为 ６１％

的情景。 从图 ３可见， 预测初年未提高退休年龄时基

金缺口率为 － ２４ ２３％。 退休年龄实行动态调整后，
２０２１—２０２３年男、 女退休年龄都以每年 １１ 个月的速

度提高， 其间基金缺口规模大幅下降， ２０２４ 年再提

高 １０个月可降至 ３１ ４８％的平衡制度赡养率， 同时达

到平衡退休年龄。 继续分析图 ３ 可知， ２０２５—２０３９
年男、 女平衡退休年龄增长速度逐步放缓至每年 ３～４
个月。 ２０４０年后因为城镇人口进入负增长阶段， 实

际制度赡养率上升速度加快， 基金缺口规模又有增

加， 平衡退休年龄的增长速度提高到每年 ４～ ５ 个月。

０６
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企业职工基本养老保险在 ２０２４—２０５０ 年一直保持平

衡制度赡养率， 基金可以维持年度收支平衡。 到

２０５０年男性平衡退休年龄为 ７２ 岁零 ３ 个月， 女性为

６４岁零 ３ 个月， 较现行退休年龄提高 １２ 岁零 ３
个月。

从图 ３可见， 养老金替代率为 ４６ ５％不变， 征缴

率提 高 到 ７５％ 时， 预 测 初 年 基 金 缺 口 率 仅 为

－１ ０４％， 退休年龄在 ２０２１年提高 ２个月实际制度赡

养率就可以降至平衡水平， 同时达到平衡退休年龄。
２０２１—２０３９年平衡退休年龄每年提高 ２ ～ ４ 个月，
２０４０年后每年提高 ５ ～ ６ 个月， 增长速度较征缴率为

６１％的情景明显下降。 企业职工基本养老保险在整个

预测期间内都可以保持 ３８ ７１％的平衡制度赡养率，
到 ２０５０年男性平衡退休年龄为 ６９ 岁零 １０ 个月， 女

性为 ６１岁零 １０ 个月。 征缴率达到 ９０％时， ２０２７ 年

前企业职工基本养老保险在现行退休年龄下不存在支

付缺口， 这期间无需调整退休年龄。 ２０２７—２０３９ 年

平衡退休年龄每年提高 ２ ～ ４ 个月， ２０４０ 年后每年提

高 ５～６个月， 就可以一直保持平衡制度赡养率。 到

２０５０年男性平衡退休年龄为 ６７ 岁零 ８ 个月， 女性为

５９岁零 ８ 个月。 总的来看， 相同替代率下， 征缴率

每提高一个档次， 预测期间同年度的平衡退休年龄下

降大约 ２岁。
结合图 ３还可发现， 征缴率为 ６１％不变时， “男

女同时” 方案下实际制度赡养率达到平衡水平的时

间会随着养老金替代率的提高而延长， 替代率为

６０％时， 预测初年基金缺口率达到－６０ ２９％， 男、 女

退休年龄需要在 ２０２１—２０２８年每年都提高 １１ 个月才

能达到平衡制度赡养率。 征缴率为 ７５％与 ９０％情景

下与此类似。 这是因为提高养老金替代率会增加养老

金支出， 加剧基金支付压力， 退休年龄每年需要以更

高幅度的增长来维持基金收支平衡。 实际制度赡养率

首次降至平衡制度赡养率后， 以基金缺口率衡量的基

金支付压力每提高 １个百分点， 九种情景下男、 女平

衡退休年龄平均提高 １ ６７个月。
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图 ３　 “男女同时” 延迟退休方案下的退休年龄增量随基金支付压力的变化

（二） “先女后男” 方案下退休年龄的动态调整

“先女后男” 方案下九种情景下预测期间各年退

休年龄增量随基金支付压力的变化如图 ４ 所示。 可

见， 养老金替代率为 ４６ ５％、 征缴率为 ６１％的情景

下， 女性退休年龄在 ２０２１—２０２９年以每年 １１ 个月的

速度提高到 ６０岁， 但是此时实际制度赡养率仍然大

于平衡制度赡养率， 直到 ２０３１ 年男、 女退休年龄同

时提高到 ６１岁零 １０个月时才降至平衡水平， 较同一

情景下 “男女同时” 方案达到平衡制度赡养率的时

间晚 ８年， 基金支付压力下降速度较图 ３同一情景下

１６
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也较为缓慢。 到 ２０５０年男、 女平衡退休年龄为 ６７ 岁

零 １１个月， 较现行退休年龄分别提高 ８岁零 １１ 个月

和 １６岁零 １１个月。
养老金替代率为 ４６ ５％不变， 征缴率达到 ７５％

时， 从图 ４ 可见， 女性平衡退休年龄在 ２０２１—２０３３
年每年提高 ７ ～ ９ 个月就可以保持平衡制度赡养率。
２０３４—２０３９年男、 女平衡退休年龄每年提高 １ ～ ３ 个

月， ２０４０年后每年提高 ５～６个月， 到 ２０５０年平衡退

休年龄为 ６５ 岁零 ５ 个月。 而征缴率提高到 ９０％时，
女性退休年龄在 ２０２６ 年前无需延迟， ２０２７—２０３９ 年

每年提高 ４～６个月， ２０４０—２０４４ 年每年提高 ８ ～ ９ 个

月就可以保持平衡制度赡养率。 ２０４５ 年后男性与女

性的平衡退休年龄每年同时提高 ５ ～ ７ 个月， 到 ２０５０
年为 ６３岁零 ４个月。 养老金替代率为 ５０％和 ６０％时，
平衡退休年龄随征缴率变化的规律与此类似。 “先女

后男” 方案下征缴率每提高一个档次， 同一替代率

下同年度的平衡退休年龄也下降约 ２岁。 实际制度赡

养率首次降至平衡制度赡养率后， 以基金缺口率衡量

的基金支付压力每提高 １个百分点， 九种情景下女性

平衡退休年龄平均提高 ２ １９ 个月， 男性平衡退休年

龄平均提高 １ ７６个月。

��(46.5%U�4(61%

2021

12
6
0

�10
�20

2030 2040 2050

��E��TFU�U

��

F4	(U%U


F
4
	
(
U

%
U

| E
�
�
T

F
U
�
U

*�E��TFU�U

��(46.5%U�4(75%

2021

12
6
0

�10
�20

2030 2040 2050

��(46.5%U�4(90%

2021

12
6
0

�10
�20

2030 2040 2050

��(50%U�4(61%

2021

12
6
0

�15
�30

2030 2040 2050

��(50%U�4(75%

2021

12
6
0

�15
�30

2030 2040 2050

��(50%U�4(90%

2021

12
6
0

�15
�30

2030 2040 2050

��(60%U�4(61%

2021

12
6
0

�30
�60

2030 2040 2050

��(60%U�4(75%

2021

12
6
0

�30
�60

2030 2040 2050

��(60%U�4(90%

2021

12
6
0

�30
�60

2030 2040 2050

图 ４　 “先女后男” 延迟退休方案下退休年龄增量随基金支付压力的变化

　 　 对比同一情景下的两种延迟退休方案发现， “男女

同时” 方案下实际制度赡养率会早于 “先女后男” 方

案达到平衡水平， 基金支付压力下降速度也较快， 但

是前者预测期末男性平衡退休年龄明显高于后者。 提

高征缴率可以缩短两种方案达到平衡制度赡养率的时

间， 并降低同一养老金替代率下的平衡退休年龄。 从

图 ３和图 ４还可看出， ２０４０年后两种延迟退休方案下

平衡退休年龄增长速度有所提高。 这是因为城镇人口

进入负增长阶段， 退休年龄每年需要更高幅度的增长

才能抵消劳动年龄人口下降带来的基金支付压力。
结合中国实际情况， 实现过高的养老金替代率与

征缴率是相对困难的。 那么在替代率为 ５０％， 征缴

率为 ７５％情景下， 采用 “先女后男” 方案延迟退休

是较为合适的， 到 ２０５０年平衡退休年龄为 ６６ 岁零 ３
个月， 平均每年提高约 ６个月。 这样既有利于缓解企

业职工基本养老保险的支付压力， 也便于公众接受延

迟退休政策。
（三） 不同延迟退休方案下养老保险基金年度收

支验算

以平衡制度赡养率为目标的退休年龄调整模型是

否真的可以让养老保险基金实现年度收支平衡呢？ 下

面通过测算 ２０２１—２０５０ 年企业职工基本养老保险在

九种情景下的年度结余进行验证。 ｔ 年的年度结余

ＴＢ ｔ 等于当年缴费收入减去养老金支出：

ＴＢ ｔ ＝ＴＩｔ－ＴＥ ｔ （７）
２６
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结合式 （１）， ｔ 年养老保险基金缴费收入 ＴＩｔ 可
以进一步写作：

ＴＩｔ ＝Ｗｔ·Ｓｔ－１·ｃｔ·ｋｔ

＝Ｗｔ·Ｓ２０２０·
∏
ｔ －１

ｖ ＝ ２０２０
（１ ＋ ｇｖ）

１ ＋ ｇ２０２０
·ｃｔ·ｋｔ （８）

其中， Ｓ２０２０是 ２０２０ 年的平均工资， ｇｖ 为 ｖ 年的工资

增长率。 国办发 〔２０１９〕 １３ 号文件规定， 就业人员

平均工资计算口径为城镇非私营单位就业人员平均工

资和城镇私营单位就业人员平均工资的加权平均值。
根据国家统计局网站公布的数据计算 ２０２０ 年平均工

资为 ７９ １０３ 元。 结合中国经济发展形势， 假定工资

增长率在 ２０２１—２０２５ 年为 ６ ６％， ２０２６—２０３０ 年为

５ ７％， 以后各年为 ４ ８％。
延迟退休方案达到预期效果的标准为： 养老金替

代率达到目标替代率时， 实际制度赡养率等于平衡制

度赡养率， 此时， 当年收支相等， 或者说养老保险基

金的年度结余等于零。
本文根据式 （８） 计算不同延迟退休方案与情景

下预测期间的年度结余， 结果如图 ５所示。 可见， 九

种养老金替代率与征缴率组合下， “男女同时” 与

“先女后男” 延迟退休均可以使企业职工基本养老保

险年度结余逐步趋于年度收支平衡。 其中， 同一情景

下基金年度结余在 “男女同时” 延迟退休方案下达

到年度收支平衡的时间要早于 “先女后男” 方案。
在征缴率为 ６１％的三种情景与替代率为 ６０％、 征缴

率为 ７５％的情景下， “先女后男” 方案下只提高女性

退休年龄阶段养老保险基金支付缺口仍在扩大， 直到

男性与女性退休年龄一起提高时年度结余才逐步由负

向零转变。 而在征缴率为 ９０％， 替代率为 ４６ ５％或

者 ５０％情景下， 企业职工基本养老保险在预测初期

还有一定的年度盈余。
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图 ５　 ２０２１—２０５０ 年企业职工基本养老保险年度结余

①　 受篇幅限制， 文中未给出工资增长率为随机变量时企业职工基本养老保险在预测期间的年度结余， 感兴趣的读者可联系作者索取。

　 　 为排除工资增长率设定对上述结论的影响， 将工

资增长率设为服从 ［０， ５％］ 区间上均匀分布的随

机变量， 再次计算两种延迟退休方案下养老保险基金

的年度结余， 结果与图 ５类似①。 这说明根据本文退

休年龄调整模型模拟的延迟退休方案使企业职工基本

养老保险保持年度收支平衡的效果不受工资增长率设

定的影响。

五、 敏感性分析

本节通过计算动态调整后的退休年龄 （简称 “延

３６
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退后年龄” ） 对主要变量的弧弹性考察敏感性， 选

取的五个变量为平均预期寿命、 总和生育率、 城镇就

业比率、 城镇职工参保率以及法定缴费率。 平均预期

寿命会随着生活水平和医疗条件的改善逐步提高， 相

对而言较难进行政策调节， 其余四个变量可以受到相

应政策的影响， 常作为改善养老保险基金收支状况的

工具。
其他参数保持不变， 分别将平均预期寿命提高

０ ５岁、 总和生育率提高 ０ ２、 城镇就业比率、 城镇

职工参保率以及法定缴费率提高 ５个百分点时， 九种

情景下预测期间平均弹性的均值如表 ２ 所示①。 可

见， 延退后年龄与平均预期寿命同方向变化， 男、 女

延退后年龄都会随着平均预期寿命延长而提高。 因为

平均预期寿命上升会降低死亡率， 养老保险基金每年

需要赡养的退休人员较基准情形有所增加， 就需要将

参保职工的工作年限进一步延长。 与平均预期寿命相

反， 提高总和生育率会降低延退后年龄。 因为总和生

育率的上升能够增加未来城镇劳动人口供给， 扩大参

保缴费人数， 进而降低养老保险基金的负担水平。 城

镇就业比率、 城镇职工参保率以及法定缴费率也与延

退后年龄反方向变化， 这三个变量提高时延退后年龄

随之下降。

表 ２ 延退后年龄对几个主要变量在九种情景下预测期间平均弹性的均值

主要变量的提高幅度

延迟退休方案

男女同时 先女后男

男 女 男 女

平均预期寿命提高 ０ ５岁 　 ０ ２５８ ６ 　 ０ ３０６ ４ 　 ０ ２２５ １ 　 ０ ３２３ ６

总和生育率提高 ０ ２ －０ ００３ １ －０ ００３ ５ －０ ００３ ７ －０ ００３ ５

城镇就业比率提高 ５个百分点 －０ １６４ ４ －０ １８７ ２ －０ １０７ ９ －０ ２０６ ０

城镇职工参保率提高 ５个百分点 －０ １６４ ４ －０ １８７ １ －０ １０７ ７ －０ ２０６ ７

法定缴费率提高 ５个百分点 －０ １６４ １ －０ １８７ ０ －０ ０９９ ２ －０ ２１９ ０

　 　 从作用机制上看， 法定缴费率上升是提高了平衡

制度赡养率， 进而降低延退后年龄。 总和生育率、 城

镇就业比率以及城镇职工参保率提高则是通过增加参

保缴费人数来降低实际制度赡养率。 其中， 提高城镇

就业比率和城镇职工参保率对降低延退后年龄的作用

大于总和生育率， 因为前两者对参保职工人数的影响

较为直接， 而提高总和生育率需要等到新生人口达到

入职年龄后， 就业并参保才能起作用。 因此， 可以利

用灵活的宏观经济政策来扩大就业和参保人群， 减缓

退休年龄增长速度。 提高法定缴费率会增加参保企业

和职工的缴费负担， 有悖于现行减税降费政策。

六、 结论与政策建议

本文在企业职工基本养老保险年度收支平衡目标

下建立退休年龄调整模型， 在养老金替代率与征缴率

九种组合下， 分别计算 “男女同时” 与 “先女后男”

两种延迟退休顺序下 ２０２１—２０５０ 年退休年龄动态调

整过程， 为退休年龄的提高顺序和速度以及最大退休

年龄的设定提供数理依据。 主要结论有： （１） 所提

的退休年龄调整模型可以使企业职工基本养老保险趋

于年度收支平衡， 其中 “男女同时” 方案下实现平

衡的时间早于 “先女后男” 方案， 但是预测期末男

性平衡退休年龄会偏高。 （２） 现行养老金替代率与

征缴率水平下， 如果想只借助延迟退休政策使企业职

工基本养老保险达到年度收支平衡， 两种方案下男性

与女性退休年龄在预测初期均需要以较快的速度提

高， 预测期末平衡退休年龄最高会达到 ７２ 岁多， 这

将超过居民健康工作年龄。 因此现阶段只依靠提高退

休年龄实现基金收支平衡是非常困难的， 应同时采取

配套措施， 用 “组合拳” 策略来保障基金的长期可

持续性。 （３） 提高征缴率能增加养老保险基金收入，
降低平衡退休年龄。 测算结果说明， 养老金替代率不

４６
① 受篇幅限制， 文中无法分别列出九种情景下延退后年龄对几个主要变量在预测期间的平均弹性， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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变， 征缴率每提高一个档次 （约 １５％）， 同年度平衡

退休年龄下降约 ２岁。 因此， 应该在实行延迟退休政

策时提高养老保险费征缴率， 并根据人口与经济发展

形势， 合理确定养老金增长率， 避免养老金待遇过快

上涨给退休年龄带来额外的增长压力。 （４） 劳动年

龄人口下降引起的人口负增长会显著提高退休年龄的

增长速度， 但是总和生育率的提高只有在新生人口入

职后才能发挥降低平衡退休年龄的作用， 具有较长的

滞后性。 因此， 放开生育政策可以作为缓解基金支付

压力的长期措施。 短期内应该通过提高就业率与参保

率来改善基金收支状况， 降低平衡退休年龄。
根据研究结论， 为稳步推进延迟退休政策以保证

企业职工基本养老保险健康、 可持续地发展， 可采取

以下政策措施：
第一， 尽快实行延迟退休政策， 制定公开透明的

退休年龄调整方案。 延迟退休政策在国内已经多次被

提上日程， 但是因为公众反对意见较大迟迟未予施

行。 建立与制度赡养率挂钩的退休年龄调整策略， 同

时将方案公开化、 透明化， 让公众了解为何要提高退

休年龄， 以及未来退休年龄将会如何变化， 可降低公

众对延迟退休政策的疑虑， 缓解政策推行阻力。 未来

退休年龄的可预期性既有利于公众合理安排工作期与

退休期的生活与财务， 也便于有关部门编制养老保险

基金预算、 制定社会保障政策。 建议将养老金替代率

提高到 ５０％， 征缴率提高到 ７５％后， “先女后男” 以

每年 ６ 个月的速度提高退休年龄， 到 ２０５０ 年男性与

女性退休年龄均为 ６６岁零 ３个月①。
第二， 想方设法提高企业职工基本养老保险的征

缴率， 扩大基金收入来源， 以配合延迟退休政策的实

施。 相比社会保险主管部门， 税务机关对企业财务状

况掌握得更充分， 拥有严格的处罚措施。 在企业职工

基本养老保险支付压力日益严峻的背景下， 应该积极

推进社会保险征缴体制改革， 由税务部门核实缴费基

数并征收保险费。 继续大力宣传基本养老保险政策，
在小学、 中学和大学普及社会保险通识教育， 让公民

尽早建立养老保险意识， 工作后主动缴纳养老保险

费。 此外， 应推进企业职工基本养老保险向个体工商

户、 灵活就业人员等人群覆盖， 扩大参保缴费人群

规模。
第三， 建立常态化的养老金待遇调整机制， 优化

待遇调整策略。 综合考虑工资指数、 物价指数、 人口

老龄化程度以及基金财务状况， 建立常态化的待遇调

整策略。 在兼顾退休人员生活水平和基金长期可持续

性的双重目标下， 科学地确定养老金调整比例， 避免

平衡退休年龄过快上涨。 同时， 这还可以让参保人员

对未来养老金有明确的预期， 激励他们多缴多得， 主

动延长工作缴费年限。
第四， 创造良好生育环境， 提高生育意愿。 高房

价、 子女入托与入学难以及职场竞争等问题极大地抑

制了公众的生育意愿， 让新推行的 “三胎” 政策难

以发挥预期作用。 政府应该加强房地产调控， 缓解购

房压力； 扶持托幼机构发展， 推行教育公平， 化解子

女入托、 入学难问题； 切实保障妇女权益， 不要让生

育成为女性入职与晋升的阻力。
第五， 提高就业率。 经济发展是 “稳就业” 的

保证， 也是养老金财富的源泉。 应加快人口老龄化阶

段中国经济结构转型升级， 畅通国民经济循环， 保持

经济在高质量发展的同时稳步增长以提高就业率。
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一、 引言

为维护并购交易公允， 缓解交易双方间的利益冲

突， 中国证券监督委员会 （以下简称证监会） 于

２００８年颁布 《上市公司重大资产重组管理办法》 （以
下简称 《管理办法》 ）， 将业绩补偿承诺协议正式引

入并购重组交易中。 业绩补偿承诺协议作为对并购交

易定价进行事后调整的一项安排， 是收购方与目标公

司为缓解双方之间的信息不对称而签订的一系列契约

条款。 并购中的业绩补偿承诺契约通常以目标公司未

来一定时期内的利润指标作为业绩考核标准， 如果目

标公司在这段时期内披露的实际业绩未达到协议中的

承诺业绩， 则目标公司原股东需要就实际业绩与承诺

业绩的差额部分向收购方支付相应补偿。 作为一种创

新的契约形式， 业绩补偿承诺不仅可以为并购交易价

格的估值提供有力支撑， 还能对目标公司进行约束或

者加以激励 （潘爱玲等， ２０１７［１］； 饶艳超等， ２０１８［２］；
杨超等， ２０１８［３］）。 因此， 业绩补偿承诺在越来越多

的并购交易中被采用 （吕长江和韩慧博， ２０１４［４］）。
然而， 我国上市公司的业绩补偿承诺可靠性较

低， 普遍存在虚高现象 （王竞达和范庆泉， ２０１７［５］ ）。
在目前以收益法为主流的并购评估方法下 （潘妙丽

和张玮婷， ２０１７［６］）， 目标公司业绩补偿承诺与资产

估值直接挂钩， 导致收购方为目标公司支付过高的溢

价 （李秉祥等， ２０１９［７］）， 最终转化为账面上的高额

商誉。 据 Ｗｉｎｄ数据库统计， 我国上市公司的商誉已

从 ２０１４年的 ３ ０００多亿急速飙升至 ２０２１年的 １ ２６万
亿。 随着商誉的累积， 商誉减值的问题也日益凸显

（张冀， ２０１７［８］）。 自 ２０１８ 年以来， Ａ 股上市公司商

誉减值 “爆雷” 现象频发， 导致多家上市公司经营

业绩出现大幅度下滑， 引发股市震荡。 例如， 天神娱

乐在 ２０１８年亏损 ７５ ２２ 亿元， 超过其同期市值， 其

中计提的商誉减值高达 ４８ １４ 亿元； ＳＴ 数知在 ２０２０
年度报告中计提了高达 ６１ 亿元的巨额商誉减值， 这

一减值金额甚至超过公司自 ２００４ 年以来的扣非净利

润之和。 为防范商誉减值可能引发的市场风险， 证监

会于 ２０１８ 年 １１ 月发布 《会计监管风险提示第 ８
号———商誉减值》， 就商誉减值的监管风险进行非常

明确的提示。 由此可见， 商誉减值已经成为目前资本

市场和监管层关注的焦点问题。
目前学术界关于商誉减值的影响因素主要存在两

种观点： 一种观点是从商誉形成的原因角度出发， 认

为收购方在并购时为目标公司支付过高的价格是导致

后续商誉发生减值的主要原因 （ Ｇｕ 和 Ｂａｒｕｃｈ，
２０１１［９］； Ｏｌａｎｔｅ， ２０１３［１０］； 谢纪刚和张秋生， ２０１３［１１］ ）；
另一种观点是从并购后期商誉的确认角度出发， 认为

在商誉减值测试难以核实的情况下 （叶建芳等，
２０１６［１２］）， 管理者基于自身利益的考虑或盈余管理的

动机， 有能力提前计提或延迟确认商誉减值损失

（Ｒａｍａｎｎａ 和 Ｗａｔｔｓ， ２０１２［１３］； Ｍａｊｉｄ， ２０１５［１４］； 曲晓

辉等， ２０１６［１５］）。 然而鲜有学者从我国特殊的并购交

易制度安排出发， 探究商誉减值的影响因素。 那么，
业绩补偿承诺作为我国并购交易中引入的一项创新制

度安排， 是否会影响公司的商誉减值呢？
为回答这一问题， 本文利用我国 Ａ 股上市公司

２００８—２０２１年的商誉减值数据， 研究我国并购中的

业绩补偿承诺制度对公司商誉减值的影响。 研究结果

表明， 在并购重组中签订业绩补偿承诺的公司， 之后

商誉减值的概率更高， 且商誉减值金额更大。 上述现

象在收购方为非国有企业， 以及管理层过度自信时更

为显著。 进一步研究发现， 并购业绩补偿承诺通过推

高并购溢价从而导致了更多的商誉减值； 在并购业绩

补偿承诺未达标和业绩补偿承诺到期后的第一年， 商

誉减值的可能性更高， 减值金额也更大； 其次， 并购

业绩补偿承诺水平越高， 也更容易引发商誉减值。
本文的研究贡献主要体现在： 第一， 本文拓展了

并购业绩补偿承诺影响商誉减值的研究视角和研究内

容。 首先， 与本文主题最相关的是张海晴等 （２０２０）［１６］

和原红旗等 （２０２１） ［１７］的研究， 他们分别关注并购业

绩补偿承诺是否到期和承诺是否完成对商誉减值的影

响， 本文则重点考察了公司在并购中是否签订业绩补

偿承诺， 以及承诺高低对后续商誉减值的影响。 其

次， 上述两篇文献基于业绩承诺下的监管变化和盈余

管理动机分析并购业绩补偿承诺影响商誉减值的逻辑

和机理， 本文则基于并购溢价与估值的视角解释并购

业绩承诺影响商誉减值的内在机理。 最后， 张海晴等

（２０２０） ［１６］主要关注分析师跟踪、 高质量审计等外部

因素， 原红旗等 （２０２１） ［１７］则聚焦牛熊市、 并购是否

重大重组等因素对业绩补偿承诺与商誉减值的调节效

应； 本文则从企业产权性质和管理层过度自信的角

度， 考察并购业绩补偿承诺对商誉减值的异质性影

响。 第二， 本文从并购业绩补偿承诺视角探讨商誉减

值的政策驱动因素， 丰富了商誉减值影响因素的相关

研究。 已有研究主要从并购溢价 （ Ｇｕ 和 Ｂａｒｕｃｈ，
８６
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２０１１［９］； Ｌｉ 等， ２０１１［１８］； Ｏｌａｎｔｅ， ２０１３［１０］ ） 和管理

层动机 （Ｍａｓｔｅｒｓ⁃Ｓｔｏｕｔ 等， ２００８［１９］； Ｍａｊｉｄ， ２０１５［１４］； 曲

晓辉等， ２０１６［１５］） 两个角度分析了商誉减值的原因，
本文考察并购业绩补偿承诺是否会加剧商誉减值， 对

如何预防商誉减值引发的市场风险具有重要的现实

意义。
本文余下的结构安排如下： 第二部分为理论分析

与假设发展； 第三部分为研究设计； 第四部分为本文

的实证结果； 第五部分为进一步分析； 第六部分为稳

健性检验； 第七部分为研究结论。

二、 理论分析与假设提出

承诺在经济理论和政策研究中具有重要价值。
Ｒｅｙ和 Ｂｅｒｎａｒｄ （１９９６） ［２０］从理论上分析了承诺在契

约中的经济价值， 认为承诺能够降低契约双方由于信

息不对称带来的成本。 业绩补偿承诺制度在我国的股

权分置改革中首次被采用的初衷在于保护处于信息劣

势地位的中小投资者的利益不被大股东侵占。 在实施

过程中发现， 投资者更愿意相信那些在股改方案中不

仅支付对价， 而且作出附加业绩补偿承诺的公司， 使

得其股价的市场反应更好 （许年行等， ２００８［２１］）， 并

且附加业绩补偿承诺的股权分置改革方案也降低了大

股东的谈判成本 （桂荷发等， ２０１１［２２］ ）。 但与此同

时， 业绩补偿承诺也可能引发上市公司的盈余管理行

为 （刘浩等， ２０１１［２３］）。
随后， 证监会又将该制度引入我国上市公司的并

购重组中， 以维护并购交易的公允。 并购中的业绩补

偿承诺协议作为对并购交易定价进行事后调整的一项

安排， 是收购方与目标公司签订的一系列与目标公司

未来收益相关的契约条款。 然而， 在并购交易时， 附

加业绩承诺很有可能会影响标的资产的定价。 一方

面， 就目标公司而言， 由于并购双方签订了业绩承诺

协议， 目标公司的股东可以获得的收购对价具有重大

不确定。 并且， 目标公司给收购方带来的收益无法实

现也可能源于收购方在并购后整合不当， 并不能完全

归咎于目标公司股东故意在事前高估资产价格， 而业

绩补偿承诺将标的资产业绩不及预期的责任都归因于

目标方， 也存在不合理之处。 换言之， 业绩补偿承诺

协议为卖方带来了额外的风险和负担， 为了补偿这种

事后收益不确定性风险， 目标公司股东很可能在事前

提高并购定价。 另一方面， 就收购方而言， 目标公司

作出的业绩补偿承诺， 是向并购方进行的 “增信”

承诺 （尹美群和吴博， ２０１９［２４］）， 这会使得并购方愿

意为目标公司支付更高的溢价。 首先， 如果目标公司

愿意签订业绩补偿承诺协议， 则向外部传递公司未来

经营业绩良好的信号， 使得并购方愿意支付更高的溢

价以获得看似优质的资产。 其次， 业绩补偿承诺协议

约定， 如果目标公司未达到业绩补偿承诺中设定的目

标业绩， 即标的资产实际净利润小于承诺利润数， 则

目标公司需要对收购方进行补偿， 这降低了收购方在

并购完成后的风险， 使其愿意以更高的溢价完成交

易。 因此， 当一项并购交易附加业绩补偿承诺时， 收

购方也会愿意接受更高的并购溢价。
当收购方为目标公司支付高的并购溢价后， 在账

面上会形成高额的商誉， 从而增加后期商誉减值的可

能性。 首先， 根据我国现行的会计准则， 商誉资产的

后续处理由直线法摊销改为应至少在每年年终进行减

值测试， 这意味着账面上形成商誉资产只能通过减

值进行调整。 因此， 业绩补偿承诺在催生高并购溢

价的同时， 也增加了商誉减值的风险 （ Ｏｌａｎｔｅ，
２０１３［１０］）。 其次， 目标公司股东为获得更高的溢价，
往往会承诺更高的目标业绩， 即使承诺的目标业绩已

远远超过目标公司现有的盈利能力， 进而导致目标公

司根本无法实现承诺的业绩。 而根据超额收益观， 并

购中形成的商誉代表目标公司未来能给上市公司带来

的超额收益的贴现值 （杜兴强等， ２０１１［２５］）， 当目标

公司给上市公司带来的预计超额收益达不到预期的水

平时， 意味着商誉所代表的价值发生了折损， 收购方

不得不计提商誉减值损失 （Ｇｕ 和 Ｂａｒｕｃｈ， ２０１１［９］ ）。
基于上述分析， 本文提出假设 １：

Ｈ１： 在并购重组中签订业绩补偿承诺的上市公

司， 其后续更可能发生商誉减值。
业绩补偿承诺协议从理论上可以保证目标公司未

来盈利能力的确定性。 通过签订业绩补偿承诺协议，
收购方管理层可以要求目标公司对未来价值和发展能

力作出可靠的判断， 且可以激励目标公司努力提升未

来的盈利能力。 但作为企业进行并购的主要决策人和

执行人， 管理层往往并非完全理性， 其自身的非理性

特征对并购的整个过程有着重大的影响 （陈仕华和

李维安， ２０１６［２６］）。 过度自信的管理者一方面会倾向

于相信自己卓越的经营管理能力能够帮助并购双方实

现经营管理上的协同 （潘爱玲等， ２０１８［２７］）， 从而容

易高估并购后的协同效应及目标公司未来收益水平，
进而高估目标公司的价值 （Ｈａｙｗａｒｄ 和 Ｈａｍｂｒｉｃｋ，

９６
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１９９７［２８］； Ｍａｌｍｅｎｄｉｅｒ 和 Ｔａｔｅ， ２００８［２９］ ）； 另一方面，
认为自己过往的成功的管理经验和并购决策能够充分

预测和把控并购中存在的风险， 因而会更多地依赖于

自身所掌握的信息而非外界信息， 导致搜集相关信息

的意愿不足 （李善民等， ２０１５［３０］）， 进而容易低估并

购中存在的风险， 最终导致并购方愿意支付更高的溢

价， 商誉也新增得更多 （李丹蒙等， ２０１８［３１］ ）。 因

此， 在签订并购重组交易方案及约定业绩补偿承诺协

议时， 管理者过度自信程度越高， 越容易高估并购为

企业带来的收益， 并低估目标公司无法完成业绩补偿

承诺的风险 （窦炜等， ２０１９［３２］）， 进而更可能为标的

资产支付更高的并购溢价， 最终在收购方的账面形成

更多虚高的商誉资产。 目标公司被收购后， 给上市公

司带来的预计超额收益也更可能达不到预期的水平，
导致收购方不得不计提商誉减值。 基于上述分析， 本

文提出假设 ２：
Ｈ２： 收购方管理者越过度自信， 业绩补偿承诺

越可能导致商誉减值。
在我国的资本市场中， 产权性质是不可忽视的一

个重要因素。 在大股东拥有上市公司控制权的前提

下， 大股东有动机和能力通过关联交易、 并购重组等

渠道掏空上市公司 （陈晓和王琨， ２００５［３３］）。 证监会

将业绩补偿承诺引入并购重组， 其初衷是为了维护市

场公平交易， 引导交易双方更谨慎地采用收益法对标

的资产进行估值， 防止上市公司控股股东通过并购重

组的方式侵占上市公司及其中小股东的利益 （饶茜

和侯席培， ２０１７［３４］）。 但并购作为国有上市公司的重

大决策， 往往会受到政府部门及地方政府的直接影响

（方军雄， ２００８［３５］ ）， 且国有上市公司对其他企业进

行收购时一般需要得到国资委的批复， 使得国有上市

公司的管理层所面临的上级的审查更为严格， 遭受的

监管压力也高于非国有上市公司的管理层 （朱松和

夏冬林， ２００９［３６］）。 因此， 国有上市公司在签订业绩

补偿承诺时会更为谨慎， 支付的并购溢价更低， 收购

方的商誉账面价值也更低， 后续的商誉减值风险也更

低。 同时， 相比非国有上市公司， 国有上市公司所具

有天然的政治关联性， 使其能够获得更多的资源优势

和规模优势 （蒋艳和田昆儒， ２０１３［３７］）， 这样的优势

可以在一定程度上弥补国有上市公司自身经营中出现

的问题 （张丽达和冯均科， ２０１６［３８］）， 因此， 即使目

标公司自身的未来的经营能力不足以达到承诺的业

绩， 国有上市公司也更有可能消化并购中的 “不良”
资产， 并在一定程度抑制后续商誉减值的计提。 基于

上述分析， 本文提出假设 ３：
Ｈ３： 当收购方为非国有企业， 业绩补偿承诺更

可能导致商誉减值。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

鉴于 《上市公司重大资产重组管理办法》 发布

于 ２００８年 ４月， 本文选择 ２００８—２０１７ 年的重大资产

重组事件， 以及 ２００８—２０２１ 年的上市公司商誉减值

以及其他财务数据展开研究①。 根据研究的需要， 按

照如下标准对样本实施筛选： （１） 剔除并购信息披

露不全的样本； （２） 剔除业绩补偿承诺为非人民币

的样本； （３） 剔除财务数据缺失的样本。 最终得到

８３３个重大资产重组的样本， 其中签订业绩补偿承诺

的样本 ６６５个， 未签订业绩补偿承诺的样本 １６８ 个。
为了避免极端值对研究结果产生影响， 本文对后续回

归分析中的连续变量采用 １％水平上的缩尾处理。 本

文所使用的上市公司业绩补偿承诺数据和商誉减值数

据来源于万得金融数据库 （Ｗｉｎｄ）， 目标公司的相关

财务数据主要通过巨潮资讯网手工搜集整理而得， 其

他财务数据均来自国泰安金融数据库 （ＣＳＭＡＲ）。
（二） 模型设定与变量定义

为了检验研究假设 Ｈ１， 本文设定如下模型：

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＝β０＋ β１Ｃｏｍｍｎｉｔ＋β１Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ＋εｉ （１）

在模型 （１） 中， 被解释变量 Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ 为商誉

减值， 借 鉴 曲 晓 辉 等 （ ２０１６ ） ［１５］、 胡 凡 和 李 科

（２０１９） ［３９］的研究思路， 本文使用两种方法度量商誉

减值： 第一， 商誉是否减值 （ Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１）。 即在并

购完成后收购方是否计提商誉减值， 若并购完成五

年内 （包括并购完成当年） 收购方计提商誉减值赋

值为 １， 反之则为 ０。 第二， 商誉减值金额 （ Ｉｍｐａｉｒ⁃
ｍｅｎｔ２）。 参考叶建芳等 （２０１６） ［１２］的研究， 将并购完

成五年内 （包括并购完成当年） 收购方计提的商誉

减值金额加 １后取对数。
解释变量 Ｃｏｍｍｉｔ 表示并购重组交易双方是否签

订业绩补偿承诺协议。 收购方在并购重组中签订业绩

０７
① 由于本文考察并购后 ５年内 （包括并购发生当年） 的上市公司商誉减值情况， 因此重大资产重组样本区间为 ２００８—２０１７年。
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补偿承诺协议赋值为 １， 反之则为 ０。
参照曲晓辉等 （２０１６）［１５］、 胡凡和李科 （２０１９）［３９］、

窦炜和方俊 （２０１８） ［４０］的研究， 本文将上市公司规模

（Ｓｉｚｅ）、 市值账面比 （ＭＢ）、 公司成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、
资产负债率 （Ｌｅｖｅｒａｇｅ）、 资产收益率 （ＲＯＡ）、 第一

大股东持股比例 （Ｌａｒｇｅ）、 分析师关注 （Ａｎａｌｙｓｔ） 和

商誉余额 （ＧＷ） 设置为控制变量， 以控制除自变量

外其他因素对商誉减值产生的影响， 此外本文还控制

了年份 （Ｙｅａｒ） 和行业 （ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ） 因素， 具体的变

量定义及计算方法见下表 １。

表 １ 变量定义及说明

变量名称 变量符号 定义及说明

商誉是否减值 Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１ 并购完成 ５年内 （包括并购完成当年） 收购方计提商誉减值赋值为 １， 反之则为 ０

商誉减值金额 Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２ 并购完成 ５年内 （包括并购完成当年） 收购方计提商誉减值绝对值加 １取对数

签订业绩补偿承诺 Ｃｏｍｍｉｔ 并购重组交易双方签订业绩补偿承诺赋值为 １， 反之则为 ０

资产规模 Ｓｉｚｅ 收购方的总资产绝对值取对数

市账比 ＭＢ 收购方的市值账面比

收入增长率 Ｇｒｏｗｔｈ 收购方营业收入增长率

资产负债率 Ｌｅｖｅｒａｇｅ 收购方资产负债率

总资产收益率 ＲＯＡ 收购方总资产收益率

大股东持股比例 Ｌａｒｇｅ 收购方第一大股东持股比例

分析师关注度 Ａｎａｌｙｓｔ 分析师发布研究报告的数量取对数

商誉余额 ＧＷ 收购方商誉余额占总资产的比例

产权性质 ＳＯＥ 实际控制人为国有企业的赋值为 １， 反之则为 ０

管理者过度自信 Ｏｖｃ
若管理层增持公司股份 （剔除转股和送股）， 则视为管理层过度自信， 并赋值为 １，
反之则为 ０

四、 实证结果

（一） 描述性统计

本文主要变量的描述性统计如表 ２ 所示。 其中，
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１均值为 ０ ５０２， 表明有一半收购方在并购

完成 ５ 年内计提了商誉减值； Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２ 的均值为

１４ ０５０， 标准差为 １６ ６５０， 表明不同企业在并购完

成后计提商誉减值的金额存在较大差异； Ｃｏｍｍｉｔ 的
均值为 ０ ７９８， 表明有接近 ８０％的并购重组交易双方

签订了业绩补偿承诺； 其他控制变量的分布都在合理

的范围内。

表 ２ 描述性统计

变量 样本量 平均值 标准差 最小值 最大值

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１ ８３３ ０ ５０２ ０ ５００ ０ ０００ １ ０００

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２ ８３３ １４ ０５０ １６ ６５０ ０ ０００ ６０ ７６０

Ｃｏｍｍｉｔ ８３３ ０ ７９８ ０ ４０１ ０ ０００ １ ０００

Ｓｉｚｅ ８３３ ２１ ９７０ １ １８９ １９ ５１０ ２５ ７２０

ＭＢ ８３３ ３ ３７９ ３ ０４３ ０ １９０ １７ ２１０

Ｇｒｏｗｔｈ ８３２ ０ ３５７ ０ ７４８ －０ ５９１ ５ ０７６

Ｌｅｖｅｒａｇｅ ８３３ ０ ４３５ ０ ２１７ ０ ０６２ ０ ９５６

ＲＯＡ ８３３ ０ ０４７ ０ ０５６ －０ １２６ ０ ２５７

Ｌａｒｇｅ ８３３ ０ ３３４ ０ １４６ ０ ０９４ ０ ７２１

Ａｎａｌｙｓｔ ８３３ ２ ０７０ １ ２３８ ０ ０００ ４ ５４３

ＧＷ ８３３ ０ １０４ ０ １５２ ０ ０００ ０ ６１２

１７
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（二） 实证结果分析

１ 业绩补偿承诺与商誉减值。
表 ３报告了业绩补偿承诺与商誉减值的回归结

果。 列 （１） 和列 （３） 只控制了年度和行业效应，
Ｃｏｍｍｉｔ 的系数分别为 ０ ８０３ 和 ５ ３８５， 且均在 １％的

水平上显著为正， 表明在不考虑其他影响因素的情况

下， 业绩补偿承诺会增加商誉减值的可能性。 列

（２） 和列 （４） 列示了控制其他一系列可能影响商誉

减值变量的回归结果， 可以看出 Ｃｏｍｍｉｔ 的系数依旧

在 １％的水平上显著为正， 表明收购方在并购签订业

绩补偿承诺协议， 随后商誉减值的可能性和减值金额

都更大。 这验证了本文的研究假设 Ｈ１。

表 ３ 业绩补偿承诺与商誉减值

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｍｍｉｔ
０ ８０３∗∗∗

（３ ９００）
０ ６５９∗∗∗

（２ ８８０）
５ ３８５∗∗∗

（４ ５８８）
４ １６２∗∗∗

（３ ３７１）

Ｓｉｚｅ
－０ １２４
（－１ １４２）

－０ ６４１
（－１ ００９）

ＭＢ
－０ ０９７∗∗

（－２ ５４１）
－０ ７１１∗∗∗

（－３ ５１０）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ ０９７
（０ ８２６）

０ ４０７
（０ ５０８）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０ １０９
（０ １９７）

－０ ５５６
（－０ １７０）

ＲＯＡ
２ ０１０
（１ １２８）

１２ ２４７
（１ ２７３）

Ｌａｒｇｅ
－１ １２３∗

（－１ ６５９）
－８ １８８∗

（－１ ７６３）

Ａｎａｌｙｓｔ
０ ０４８
（０ ６１６）

－０ ０１９
（－０ ０３７）

ＧＷ
３ ６４４∗∗∗

（３ ９８７）
２５ ５７８∗∗∗

（４ ９０８）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１５ ９９１∗∗∗

（－１７ ８８１）
－１１ ９８４∗∗∗

（－５ ２５５）
－２ ８１４
（－０ ５１２）

１３ ６５１
（１ ０１４）

年份 控制 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制 控制

Ｎ ８３３ ８３２ ８３３ ８３２

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ １９４ ０ １９４ ０ ２２２ ０ ２８９

　 　 注： 括号内为系数对应的 ｔ 值； ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、
１０％的水平上显著； 标准误差经过公司层面的聚类调整。 下同。

２ 管理层过度自信的调节效应。
为验证本文研究假设 Ｈ２， 借鉴梁上坤 （２０１５）［４１］

的研究， 以管理层持股变化作为管理者是否过度自信

的度量指标。 具体而言， 在剔除转股和送股的情况

下， 若管理层增持公司股份， 则意味着管理层对自身

能力有信心， 则分类为过度自信组， 反之则分类为非

过度自信组。 表 ４报告了按管理者过度自信分组后的

回归结果， 列 （１） 和列 （３） 的 Ｃｏｍｍｉｔ 系数分别为

１ ９５３和 ８ ７１８， 且均至少在 ５％的水平上显著； 而列

（２） 和列 （４） 中， Ｃｏｍｍｉｔ 的系数并不显著。 最后，
对过度自信和非过度自信的样本进行组间系数差异检

验， 采用自体抽样 （ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ） 共重复抽样 １ ０００
次， 得到经验 Ｐ 值分别为 ０ ０２１ 和 ０ ０４１， 均在 ５％
的水平上显著， 证实了列 （１） 和列 （２）， 以及列

（３） 和列 （４） 中的 Ｃｏｍｍｉｔ 的系数在统计上是存在

显著差异的。 上述实证结果表明， 当收购方的管理层

更为过度自信时， 业绩补偿承诺对商誉减值的负面影

响更为显著， 验证了本文假设 Ｈ２的推断。

表 ４ 按管理层过度自信分组的回归结果

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

过度自信 非过度自信 过度自信 非过度自信

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｍｍｉｔ
１ ９５３∗∗

（２ ０２７）
－０ ０８０
（－０ １８５）

８ ７１８∗∗

（２ １６０）
０ ２５１
（０ １２８）

Ｓｉｚｅ
０ ９９４
（１ ５３７）

０ ２１５
（０ ９７８）

３ ２３５
（１ ４０２）

１ ２６１
（１ ２０７）

ＭＢ
０ ０６８
（０ ２１０）

０ １１３
（０ ６８１）

０ ７５８
（０ ４４１）

０ ６０８
（０ ７００）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ６１０
（－０ ６５７）

－０ １９６
（－０ ４５２）

－４ ００１
（－０ ９６１）

０ ２４１
（０ １１４）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－２ ８７６
（－１ ２０３）

０ ８２９
（０ ６６５）

６ ３４６
（０ ５１９）

４ ２１０
（０ ５８９）

ＲＯＡ
－７ ５２９
（－１ ４５６）

２ １２５
（１ ４７９）

－４１ ０６７∗∗∗

（－３ ０７２）
８ ２８９
（１ １０９）

Ｌａｒｇｅ
－１ ２９１
（－０ ５５０）

－０ ８８２
（－０ ７３９）

－５ ３３０
（－０ ３２２）

－７ ６８４
（－１ １０６）

Ａｎａｌｙｓｔ
－０ １２０
（－０ ３０４）

－０ ０７８
（－０ ４７９）

－０ ４４１
（－０ ２４１）

０ ０５６
（０ ０５５）

ＧＷ
２ ４４２
（１ ０１７）

２ ４５９
（１ ６２０）

６ １０２
（０ ４４８）

１２ ４４４
（１ ３４１）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－４０ ９６９∗∗∗

（－２ ７４８）
－６ ３３２
（－１ ２３８）

－７７ ６３０
（－１ ３９３）

－２２ ５６５
（－０ ８８９）

２７
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续前表

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

过度自信 非过度自信 过度自信 非过度自信

（１） （２） （３） （４）

年份 控制 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制 控制

Ｎ １０６ ４６５ １０６ ４６５

经验 Ｐ 值 ０ ０２１∗∗ ０ ０４１∗∗

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ ３２５ ０ １３０ ０ ４４２ ０ ２５９

　 　 注： 经验 Ｐ 值用于检验组间调整系数差异的显著性， 通过自体抽

样 （Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ） １ ０００次得到， 下同。

３ 产权性质的调节效应。
为验证本文研究假设 Ｈ３， 本文按照收购方实际

控制人的产权性质， 将研究样本分为国有企业和非国

有企业。 表 ５报告了按产权性质分组后的回归结果，
可以发现列 （１） 和列 （３） 中， Ｃｏｍｍｉｔ 系数分别为

０ ８７８ 和 ５ ８０５， 且均在 １％的水平上显著； 而列

（２） 和列 （４） 中， Ｃｏｍｍｉｔ 的系数并不显著。 此外，
国有企业和非国有企业样本的回归系数差异对应的经

验 Ｐ 值分别为 ０ ０１８ 和 ０ ０１０， 均至少在 ５％的置信

水平上显著， 进一步证实了分组系数差异的显著性。
上述实证结果表明在非国有企业中， 业绩补偿承诺对

商誉减值的影响更为显著， 验证了假设 Ｈ３的推断。

表 ５ 按产权性质分组的回归结果

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２） （３） （４）

非国有 国有 非国有 国有

Ｃｏｍｍｉｔ
０ ８７８∗∗∗

（３ １１０）
０ ３２１
（０ ７４２）

５ ８０５∗∗∗

（３ ６７３）
１ ５７９
（０ ９１７）

Ｓｉｚｅ
－０ ０８１
（－０ ５５２）

－０ ４２３
（－１ ４７７）

－０ ４１６
（－０ ４９４）

－０ ０３８
（－０ ０３９）

ＭＢ
－０ ０９７∗∗

（－２ １３０）
－１ ０６７∗∗∗

（－３ ５８１）
－０ ７３２∗∗∗

（－３ ０８３）
－１ ４２７∗∗∗

（－２ ９１８）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ １７８
（１ ３２２）

－０ １１１
（－０ ３８４）

０ ８６７
（０ ９４３）

－０ ７６９
（－０ ４５８）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０ ３７５
（０ ５４２）

－０ ７２９
（－０ ５３５）

－１ ３８２
（－０ ３３４）

１ ５６０
（０ ３５１）

ＲＯＡ
１ ８３９
（０ ７７７）

０ ０９５
（０ ０１８）

１０ １０８
（０ ７６３）

８ ５３１
（０ ７２８）

Ｌａｒｇｅ
－０ ７６６
（－０ ８６１）

－１ １４７
（－０ ８７５）

－３ ２２８
（－０ ５１２）

－８ ９５６
（－１ ５９９）

续前表

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２） （３） （４）

非国有 国有 非国有 国有

Ａｎａｌｙｓｔ
－０ ０７９
（－０ ８２９）

０ １９８
（０ ９８８）

－０ ６９９
（－１ １００）

０ １４４
（０ １８８）

ＧＷ
２ ７３７∗∗∗

（２ ９６０）
１４ ４４４∗∗∗

（３ １９２）
１９ ４１５∗∗∗

（３ ５６７）
６５ ８８８∗∗∗

（４ ５８７）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１５ ０９２∗∗∗

（－４ ５１３）
－５ ５２５
（－０ ８７９）

５ ３４６
（０ ２９８）

１３ ６７９
（０ ６７５）

年份 控制 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制 控制

Ｎ ５９３ ２２９ ５９３ ２２９

经验 Ｐ 值 ０ ０１８∗∗ ０ ０１０∗∗∗

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ １９８ ０ ２８３ ０ ２８９ ０ ３７２

五、 进一步分析

前文主要检验了并购重组交易双方是否签订业绩

补偿承诺协议对商誉减值的影响， 下文主要从以下方

面做出进一步分析。 首先， 在理论分析部分推断并购

业绩承诺通过推高并购溢价从而增加了公司的商誉减

值， 签订并购业绩补偿承诺是否提升了并购溢价？ 其

次， 业绩补偿承诺的相关特征对商誉减值的影响是否

会存在差异？ 因此， 我们从业绩补偿承诺是否实现、
业绩承诺是否到期、 业绩补偿承诺高低三个角度， 进

一步分析业绩补偿承诺相关特征对商誉减值产生的

影响。
（一） 业绩补偿承诺对并购溢价的影响

业绩补偿承诺作为并购协议的一项特殊安排， 在

我国的并购交易市场发挥着重要作用。 并购溢价作为

并购决策的重要部分， 一直是并购领域关注的焦点。
那么， 业绩补偿承诺是否会推高并购溢价呢？ 首先，
签订业绩补偿承诺的公司披露更多有价值的信息

（关静怡和刘娥平， ２０１９［４２］ ）， 且就未来未实现的业

绩给予补偿， 极大地增强了被收购资产的可信度

（窦超和翟进步， ２０２０［４３］ ）， 因此收购方应为有价值

的信息支付更高的溢价。 其次， 由于业绩补偿承诺期

的存在， 本可以一次性交易的并购被延长至几年内的

持续交易， 未来经济环境的不确定性导致业绩不达标

的风险加剧， 使得被并购方的交易成本增加， 这部分

增加的成本会转嫁到并购交易对价中 （翟进步等，
３７
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２０１９［４４］）， 因此， 上市公司应以更高的溢价完成并购

交易。 最后， 为避免未实现承诺时需要支付补偿， 被

收购方只有认为目标公司未来发展前景良好时， 才愿

意签订业绩补偿承诺， 因此， 上市公司为获得优质资

产应支付更高的溢价。 基于以上分析， 本文预期， 签

订业绩补偿承诺协议的收购方， 支付的溢价水平

更高。
为了验证上述推断， 本文借鉴以往学者的研究，

以交易价格超过被收购资产账面价值的部分来衡量并

购溢价 （Ｐｒｅｍｉｕｍ）， 并采用模型 （２） 进行检验：

Ｐｒｅｍｉｕｍ＝γ０＋γ１Ｃｏｍｍｉｔ＋γｉ∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ＋εｉ （２）

表 ６ 报告了业绩补偿承诺对并购溢价的影响，
Ｃｏｍｍｉｔ 的系数分别为 ４ ３９５ 和 ３ ５３８， 且均在 １％的

水平上显著， 表明签订业绩补偿承诺协议的收购方，
支付的溢价水平更高， 验证了本文的推断。

表 ６ 业绩补偿承诺与并购溢价

变量
Ｐｒｅｍｉｕｍ

（１） （２）

Ｃｏｍｍｉｔ
４ ３９５∗∗∗

（５ ０５３）
３ ５３８∗∗∗

（４ ４３１）

Ｓｉｚｅ
０ ３５３
（０ ５３５）

ＭＢ
０ ４０７∗∗

（２ ４６０）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ １０６
（０ １９７）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－１ ８８０
（－０ ６３４）

ＲＯＡ
３ ７１１
（０ ３９０）

Ｌａｒｇｅ
－１ ４０２
（－０ ５７５）

Ａｎａｌｙｓｔ
－０ ２７５
（－０ ７９１）

ＧＷ
９ ４８７∗∗∗

（２ ８３６）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１ ８７１
（－０ ７３８）

－７ ６９４
（－０ ６１３）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ ８３０ ８２９

Ｒ２ ０ ０９９ ０ １２４

（二） 业绩补偿承诺是否实现对商誉减值的影响

在并购中引入业绩补偿承诺制度除了能够缓解并

购双方的信息不对称外， 还能为并购交易的价格提供

有力的支撑。 但以收益法为主流方法对目标资产进行

评估时， 资产评估机构往往将业绩补偿承诺作为预测

目标资产未来收益的主要参考 （潘妙丽和张玮婷，
２０１７［６］）， 而资产评估值是并购交易定价的重要依据

（谢纪刚和张秋生， ２０１３［１１］ ）。 因此， 并购对价与协

议中承诺的业绩直接挂钩。 当目标公司无法实现承诺

的业绩时， 意味着被收购资产未来收益无法全部收

回， 即收购方所支付的一部分对价无法获得补偿， 那

么商誉所代表的价值———被收购资产的未来超额收益

的贴现值将发生折损， 收购方应对商誉计提减值损失

（Ｌｉ 和 Ｓｌｏａｎ， ２０１７［４５］ ）。 基于以上分析， 本文预期

未实现业绩补偿承诺的收购方， 其计提商誉减值可能

性及金额均更大。
为了验证上述推断， 本文将目标公司的实现净利

润小于承诺净利润 （Ｄｅｆａｕｌｔ） 赋值为 １， 反之则为 ０，
并采用模型 （３） 进行检验：

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＝ δ０＋δ１Ｄｅｆａｕｌｔ＋δｉ∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ＋εｉ （３）

表 ７报告了业绩补偿承诺是否实现对商誉减值的

影响， Ｄｅｆａｕｌｔ 的系数分别为 ０ ６５８ 和 ２ ０５４， 且均在

１％的水平上显著， 表明未实现业绩补偿承诺的收购

方， 其后续年度计提商誉减值的可能性和减值金额都

更高， 验证了本文的推断。

表 ７ 业绩补偿承诺是否实现与商誉减值

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

Ｄｅｆａｕｌｔ
０ ６５８∗∗∗

（３ ６５３）
２ ０５４∗∗∗

（４ ０９１）

Ｓｉｚｅ
０ ２１３∗

（１ ７６０）
０ ３８７
（１ ５７１）

ＭＢ
０ ０２２
（０ ３９６）

０ １４９
（１ ６４３）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ １１０
（－１ ０１０）

－０ ２７６
（－１ ５０７）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０ ０７１
（－０ １０７）

０ １１９
（０ ０９３）

ＲＯＡ
－１２ ０８２∗∗∗

（－５ ４７３）
－２２ ０４６∗∗∗

（－５ １２２）

４７
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续前表

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

Ｌａｒｇｅ
－０ ６９８
（－０ ８０７）

－１ ３２０
（－０ ８９８）

Ａｎａｌｙｓｔ
－０ ０４６
（－０ ５９２）

－０ １６３
（－１ ０９３）

ＧＷ
１ ３３３∗

（１ ７８６）
２ ８９１∗

（１ ７３９）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－２１ ０８９∗∗∗

（－７ ９２４）
－９ ００５∗

（－１ ７１３）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ １ ８３７ １ ８３７

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ １４５ ０ １２７

（三） 业绩补偿承诺是否到期对商誉减值的影响

已有研究发现被并购方出售资产时为了获得更高

的交易对价， 虚高承诺期内能够达到的目标业绩， 而

当业绩无法实现时， 为避免赔偿责任， 可能通过提前

确认收入、 延迟确认费用等盈余管理手段粉饰业绩承

诺期内的利润状况 （原红旗等， ２０２１［１７］）， 进而导致

上市公司推迟确认本应在业绩承诺期内计提的商誉减

值， 但业绩补偿承诺到期后， 被并购方不再受业绩压

力束缚， 被粉饰的业绩也终究 “纸包不住火”， 此时

商誉的账面价值实际上低于可回收金额的问题便开始

浮出水面， 商誉计提减值的可能性陡然增加。 基于以

上分析， 本文预期业绩补偿承诺到期后， 商誉减值可

能性更高， 金额更大。
为检验上述判断， 本文借鉴张海晴等 （２０２０） ［１６］

的研究， 将被解释变量 Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＿ｙｅａｒ１ 定义为并购

完成后的五年内若每年计提商誉减值赋值为 １， 反之

则为 ０， Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＿ｙｅａｒ２定义为并购完成后的五年内

每年计提的商誉减值金额加 １ 后取对数， 解释变量

Ｐｅｒｉｏｄ 定义为业绩补偿承诺到期后的第一年赋值为 １，
反之则为 ０， 并采用模型 （４） 进行检验：

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＿ｙｅａｒ＝α０＋α１Ｐｅｒｉｏｄ＋αｉ∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ＋εｉ

（４）

表 ８报告了业绩补偿承诺是否到期对商誉减值的

影响， 列 （１） 中 Ｐｅｒｉｏｄ 的系数为 ０ ５４３， 在 ５％的水

平上显著， 表明业绩补偿承诺到期后， 其后续年度商

誉减值的可能性更高； 列 （２） 中 Ｐｅｒｉｏｄ 的系数为

０ ９２７， 在 ５％的水平上显著为正， 表明业绩补偿承

诺到期后， 其后续年度的商誉减值金额更大， 验证了

上述推断。

表 ８ 业绩补偿承诺是否到期与商誉减值

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＿ｙｅａｒ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＿ｙｅａｒ２

（１） （２）

Ｐｅｒｉｏｄ
０ ５４３∗∗

（２ １９７）
０ ９２７∗∗

（２ ００６）

Ｓｉｚｅ
０ １７４
（１ ０４７）

０ ３２９
（１ １３１）

ＭＢ
０ １１７
（１ ５２４）

０ ２１５
（１ ３４０）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ ０５２ １
（０ ９０７）

０ １４３
（０ ８０９）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
１ ９３５∗∗

（２ １６１）
２ ９７９∗

（１ ８２３）

ＲＯＡ
１ ８９６
（１ ４００）

３ １７８
（１ ６２８）

Ｌａｒｇｅ
－０ ２４６
（－０ ２２０）

－０ ７０５
（－０ ３７３）

Ａｎａｌｙｓｔ
０ ０５５ ９
（０ ４７０）

０ １１２
（０ ５８９）

ＧＷ
１ ９５４∗

（１ ７３５）
１ ９８５
（０ ９４７）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－９ ７９５∗∗

（－２ ３６２）
－２ ９２５
（－０ ４２６）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ １４１ １ １４１ １

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ ０７３ ０ ０６５

（四） 业绩补偿承诺水平对商誉减值的影响

对目标公司而言， 一方面， 高业绩补偿承诺可以

向收购方传递标的资产未来盈利能力良好的信号， 不

仅可以增加并购成功的概率， 而且可以提高标的资产

的估值； 另一方面， 无法实现业绩补偿承诺时承诺方

只需要就不足部分进行补偿， 违约的成本远远不及所

得收益。 因此， 目标公司有充分的动机虚高业绩补

偿承诺。 但一般来说， 业绩补偿承诺越高， 目标公

５７
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司实现业绩补偿承诺的可能性就越小， 当承诺的业

绩无法实现时， 商誉不得不面临减值。 因此， 本文

预期业绩补偿承诺增长率越高， 商誉减值的可能性

越大。
为了验证上述推断， 本文借鉴潘爱玲等 （２０１７）［１］、

关静怡和刘娥平 （２０１９）［４２］、 张敦力和张琴 （２０２１）［４６］

的研究成果， 以业绩补偿承诺总增长率 （Ｒａｔｅ） 来衡

量业绩补偿承诺水平的高低， 具体计算公式为：

Ｒａｔｅ ＝∑
Ｔ

１

Ｎｔ－Ｎｔ－１

Ｎｔ－１

其中， Ｔ 表示业绩补偿承诺期的长度， Ｎｔ 表示第 ｔ 年
的承诺净利润。 并采用模型 （５） 进行检验：

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ＝η０＋η１Ｒａｔｅ＋ηｉ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ＋εｉ （５）

此外， 由于业绩补偿承诺协议包含多个标的， 或

以承诺期内累计净利润作为考核指标的样本无法测算

业绩补偿承诺增长率， 因此我们剔除了业绩补偿承诺

标的企业为两个或两个以上， 以及业绩补偿承诺为累

计净利润的并购事件， 最终得到 ６５３个观测值。
表 ９报告了业绩补偿承诺水平与商誉减值的回归

结果， 列 （ １） 和列 （ ２） 中 Ｒａｔｅ 的系数分别为

０ ６６４和 ２ ９６０， 均在 １０％的水平上显著为正， 表明

业绩补偿承诺增长率越高， 商誉减值的可能性和商誉

减值的金额越大。

表 ９ 业绩补偿承诺水平与商誉减值

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

Ｒａｔｅ
０ ６６４∗

（１ ７８９）
２ ９６０∗

（１ ８１４）

Ｓｉｚｅ
０ ２１１
（１ ０４１）

１ １８０
（１ ２２４）

ＭＢ
０ ０５２
（０ ３０５）

０ ３３２
（０ ３８９）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ２２２
（－０ ５５５）

０ １４５
（０ ０８１）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０ ０６５
（０ ０５７）

４ ２０２
（０ ６３０）

ＲＯＡ
１ １９０
（０ ９４１）

２ ９３３
（０ ３４８）

Ｌａｒｇｅ
－０ ８７７
（－０ ７３６）

－４ ３２６
（－０ ６５８）

续前表

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

Ａｎａｌｙｓｔ
－０ ０９５
（－０ ６２７）

－０ １４７
（－０ １６１）

ＧＷ
２ １６５
（１ ４２５）

９ ９４５
（１ １７４）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－７ ２７６
（－１ ４９４）

－２１ ８２５
（－０ ９９０）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ ６５３ ６５３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ １４２ ０ ２００

六、 稳健性检验

为了保证研究结果的稳健性， 本文使用倾向性得

分匹配、 Ｈｅｃｋｍａｎ两阶段回归和替换被解释变量三种

方法克服内生性问题对本文研究结论的影响。
（一） 倾向性得分匹配 （ＰＳＭ）
本文将签订业绩补偿承诺的研究样本作为控制

组， 未签订业绩补偿承诺的研究样本作为对照组进行

倾向得分匹配 （ＰＳＭ）。 表 １０ 报告了通过 ＰＳＭ 匹配

后的样本回归结果， 无论以是否减值还是以减值金额

作为被解释变量， Ｃｏｍｍｉｔ 的系数均在 １％的水平上显

著为正， 表明本文的研究结论是稳健的。

表 １０ 倾向性得分匹配 （ＰＳＭ）

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

Ｃｏｍｍｉｔ
０ ６８６∗∗∗

（２ ７７３）
４ ２５０∗∗∗

（３ ２１３）

Ｓｉｚｅ
－０ １５８
（－１ ３１８）

－０ ６９９
（－０ ９８１）

ＭＢ
－０ １１８∗∗∗

（－２ ６２６）
－０ ８０６∗∗∗

（－３ ２４７）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ １２５
（０ ８８８）

０ ５６４
（０ ６０８）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０ １１４
（０ ２０１）

－０ ８６６
（－０ ２４９）

６７
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续前表

变量

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１

因变量：
Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２）

ＲＯＡ
１ ５３０
（０ ８３６）

１２ １０８
（１ １８４）

Ｌａｒｇｅ
－１ ０１７
（－１ ４２５）

－７ ７２１
（－１ ５２５）

Ａｎａｌｙｓｔ
０ ０５５
（０ ６７８）

－０ ０９５
（－０ １７９）

ＧＷ
３ ５４８∗∗∗

（３ ８２８）
２５ ８３９∗∗∗

（４ ８５０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１１ ９４９∗∗∗

（－４ ５６４）
１４ １３５
（０ ９３８）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ ７８４ ７８４

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ １９４ ０ ２８２

（二） Ｈｅｃｋｍａｎ两阶段法

本文采用 Ｈｅｃｋｍａｎ 两阶段法克服自选择问题对

研究结论的干扰。 在第一阶段， 我们设定选择模型：

Ｃｏｍｍｉｔ＝α０＋αｉＣｏｎｔｒｏｌｓｉ＋ｕｉ （６）

模型 （６） 包含所有并购重组样本， 被解释变量

Ｃｏｍｍｉｔ 为虚拟变量， 当收购方与目标公司签订业绩

补偿承诺时取值为 １， 否则取 ０。 在模型 （６） 中我

们加入一个外生工具变量 Ｐａｙ （支付方式） 进行第一

阶段回归， 若交易支付方式中包含股权支付则赋值为

１， 反之则赋值为 ０。 支付方式很可能影响双方是否

签订业绩补偿承诺协议， 但直接影响商誉减值的可能

性较小， 因而是个合适的外生变量。 其他的控制变量

与前文一致， 在此不再赘述。 我们首先对模型 （６）
进行回归， 得到逆米尔斯系数 （ ＩＭＲ）， 然后把它作

为一个控制变量加入模型 （１） 中， 再进行第二阶段

回归。
表 １１报告了 Ｈｅｃｋｍａｎ 两阶段模型的回归结果。

第一阶段的回归结果显示外生变量 Ｐａｙ 系数显著为

正， 说明所使用的外生变量确实会影响交易双方是否

签订业绩补偿承诺； 第二阶段回归结果显示， 无论以

Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１还是 Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２ 度量商誉减值， Ｃｏｍｍｉｔ
的系数皆在 １％的水平上显著， 表明本文的研究成果

依旧稳健。

表 １１ Ｈｅｃｋｍａｎ 两阶段回归结果

变量

第一阶段：
Ｐｒｏｂｉｔ回归

第二阶段

Ｃｏｍｍｉｔ Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ１ Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ２

（１） （２） （３）

Ｃｏｍｍｉｔ
０ ９５５∗∗∗

（３ ６１８）
５ ５４８∗∗∗

（４ １４３）

Ｐａｙ
１ ５９４∗∗∗

（１２ ２０６）

ＩＭＲ
０ ６１８∗∗

（１ ９６６）
３ ４０８∗

（１ ８６３）

Ｓｉｚｅ
－０ ２９２∗∗∗

（－３ ８４１）
－０ １７５
（－１ ５５０）

－０ ８９８
（－１ ３８７）

ＭＢ
０ ０１５
（０ ４５２）

－０ ０９８∗∗

（－２ ５４６）
－０ ６９３∗∗∗

（－３ ４７５）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ０２９
（－０ ３４９）

０ ０７５
（０ ６１６）

０ ３３６
（０ ４１６）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０ ５４８
（１ ２０５）

０ １２８
（０ ２３０）

－０ ７４６
（－０ ２２９）

ＲＯＡ
１ ５０８
（１ １２５）

２ １０４
（１ １８４）

１３ １０６
（１ ３７４）

Ｌａｒｇｅ
－０ ５６４
（－１ ２４１）

－１ ３３５∗

（－１ ９５８）
－８ ８１６∗
（－１ ９０３）

Ａｎａｌｙｓｔ
０ ０４６
（０ ８４０）

０ ０４２
（０ ５３２）

－０ ００４
（－０ ００７）

ＧＷ
１ ８００∗∗∗

（３ ５７７）
３ ７７４∗∗∗

（４ ０５７）
２６ ７５２∗∗∗

（５ ０５８）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
６ ４２６∗∗∗

（３ ６０９）
－１１ ３４１∗∗∗

（－４ ７５５）
１７ ６４７
（１ ２９８）

年份 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制

Ｎ ８６８ ８３２ ８３２

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ／ Ｒ２ ０ ３３３ ０ ２００ ０ ２９１

（三） 替换商誉减值的度量指标

为了使前文的结论更加稳健， 本文参考曲晓辉等

（２０１６） ［１５］、 杨威等 （２０１８） ［４７］、 韩宏稳等 （２０１９） ［４８］

的研究成果， 将商誉减值的度量方式替换为商誉减值

的相对金额， 即商誉减值损失与总资产的比值。 表

１２报告的回归结果中， Ｃｏｍｍｉｔ 的符号仍然显著为正，
表明本文的研究结论不受指标度量方式的影响。

７７
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表 １２ 替换因变量的回归结果

变量
因变量： Ｉｍｐａｉｒｍｅｎｔ３

（１） （２）

Ｃｏｍｍｉｔ
３ ５２６∗∗∗

（５ １８３）
１ １７５∗

（１ ７３３）

Ｓｉｚｅ
－１ １０６∗∗

（－２ ４４０）

ＭＢ
－０ ０３０
（－０ １６７）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ３０７
（－０ ４５１）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－１ ６５７
（－０ ７３１）

ＲＯＡ
－１３ ０８４∗

（－１ ８２９）

Ｌａｒｇｅ
－２ ９１０
（－０ ９１０）

Ａｎａｌｙｓｔ
０ ０１９
（０ ０５８）

ＧＷ
３２ ２８８∗∗∗

（５ ４７４）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－２ ０００
（－０ ６２８）

２３ ６８３∗∗

（２ ５１９）

年份 控制 控制

行业 控制 控制

Ｎ ８３３ ８３２

Ｒ２ ０ １３０ ０ ２６７

七、 研究结论与启示

本文利用我国 Ａ 股上市公司 ２００８—２０２１ 年的相

关数据， 研究了并购业绩补偿承诺对商誉减值的影

响。 研究发现： 签订业绩补偿承诺的并购， 其收购方

在随后年度计提商誉减值的可能性更高， 减值的金额

也更大， 上述现象在管理者过度自信和非国有企业更

为显著。 通过倾向得分匹配 （ ＰＳＭ） 以及 Ｈｅｃｋｍａｎ
二阶段回归等一系列稳健性检验后， 研究结论依然稳

健。 进一步研究发现签订业绩补偿承诺的项目， 其溢

价水平也更高。 在并购业绩补偿承诺未达标和业绩补

偿承诺到期后的第一年， 商誉减值的可能性更高， 减

值金额也更大； 其次， 并购业绩补偿承诺水平越高，
也更容易引发商誉减值。

本文从商誉减值的角度出发对业绩补偿承诺产

生的经济后果进行研究， 丰富了业绩补偿承诺的相

关研究文献， 也为商誉减值的影响因素提供了一个

新的研究视角。 此外， 近几年， 随着上市公司业绩

补偿承诺期的结束， 越来越多上市公司出现商誉

“爆雷” 事件， 严重损害中小股民的利益， 阻碍我

国股票市场的健康发展。 本文基于商誉减值的视

角， 揭示了业绩补偿承诺制度可能存在的不足， 不

仅可以为监管部门完善我国并购重组制度提供经验

证据， 还为市场投资者理性看待业绩补偿承诺制度

提供重要参考。
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于 ２０１３—２０１９年深圳证券交易所 Ａ股上市公司的数据， 研究了机构投资者实地调研对企业商誉泡沫

的影响。 研究发现： 机构投资者实地调研能够有效抑制企业商誉泡沫； 机制分析发现， 机构投资者实

地调研通过提高企业信息披露水平和降低企业代理成本来抑制商誉泡沫。 进一步地， 机构投资者实地

调研对企业商誉泡沫的抑制作用会随着调研深度的增加而提高； 持股型机构投资者实地调研对企业商

誉泡沫的抑制作用更强； 参与实地调研的机构类型会对企业商誉泡沫产生异质性影响。 本文的研究结

论为机构投资者能够通过实地调研活动积极参与企业公司治理提供了经验证据， 为监管部门防范化解
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一、 引言

近年来， 随着上市公司并购活动频繁， 关于并购

商誉的研究引起学者们的广泛关注。 并购商誉源于并

购过程中的支付溢价， 反映了被收购公司的持续经营

能力以及合并之后产生的协同效应， 对企业整体的价

值评估具有参考意义。 截至 ２０１９ 年年末， 我国上市

公司累计商誉净额达到 １３ １ 万亿元， 商誉净资产比

上升至 ２ ７８％。 商誉减值规模也逐年增长， 商誉减

值总额于 ２０１８年达到 １ ６３０ 亿人民币， ２０１９ 年略有

下降， 但仍达到 １ ５７０亿人民币。 然而， 并购商誉不

可辨认且价值难以度量， 易于诱发管理层的机会主义

动机。 管理层在并购过程中高估商誉， 并利用准则赋

予的 自 由 裁 量 权 延 迟 商 誉 减 值 （ Ｌｉ 和 Ｓｌｏａｎ，
２０１７［１］）， 导致了企业巨额商誉的形成。 商誉操纵及

后续大规模减值会导致会计信息失真， 财务报表错报

或漏报的概率趋于增加 （郑春美和李晓， ２０１８［２］ ），
使并购商誉成为并购风险的 “蓄水池” （傅超等，
２０１５［３］）。 巨额商誉及其减值风险已成为当前威胁我

国资本市场稳定的风险因素之一。
随着我国资本市场改革的不断推进， 机构投资者

实地调研作为我国上市公司重要的投资者关系活动之

一， 逐渐成为外部投资者了解公司私有信息的重要渠

道 （Ｃｈｅｎｇ等， ２０１６［４］）。 现有研究普遍认为机构投

资者实地调研具有信息挖掘以及监督治理效应。 然

而， 也有研究认为机构投资者实地调研并未有效发挥

信息效应和外部治理效应， 甚至可能促使公司隐藏

“坏信息” （董永琦和宋光辉， ２０１８［５］ ）。 当前， 鲜有

文献探讨机构投资者实地调研对企业商誉泡沫的影

响， 这为本文的研究提供了机会。 因此， 本文从机构

投资者实地调研角度出发， 在新商誉准则背景下， 研

究了机构投资者实地调研这一外部治理机制对企业商

誉泡沫的影响， 并深入分析了可能存在的作用机制。
本文以 ２０１３—２０１９年深圳证券交易所 Ａ 股上市

公司为研究对象， 研究了机构投资者实地调研对企业

商誉泡沫的影响。 研究发现： 上市公司被机构投资者

实地调研的次数越多， 参与上市公司调研的机构数目

越多， 企业商誉泡沫的规模越小； 机制分析发现， 机

构投资者实地调研通过提高企业信息披露水平和降低

企业代理成本来抑制商誉泡沫。 进一步地， 机构投资

者实地调研对企业商誉泡沫的抑制作用会随着调研深

度的增加而提高； 较与非持股型机构投资者实地调

研， 持股型机构投资者实地调研对企业商誉泡沫的抑

制作用更强； 参与实地调研的机构类型会对企业商誉

泡沫产生异质性影响。 在经过一系列稳健性检验后，
本文结论依然成立。

本文可能的研究贡献主要体现为以下几点： 第

一， 丰富了商誉领域的相关研究。 目前有关商誉泡沫

影响因素的研究更多从企业内部、 外部审计方面进行

讨论。 本文从机构投资者实地调研活动的角度出发，
探讨了实地调研活动对企业商誉泡沫的影响， 并进一

步分析了可能存在的作用机制， 为防范化解资本市场

商誉风险提供了新思路。 第二， 丰富了机构投资实地

调研的相关研究。 以往研究对机构投资实地调研能否

发挥有效治理作用尚存争议， 鲜有文献深入讨论机构

投资者实地调研对企业商誉泡沫的治理效应。 本文的

研究结论为机构投资者能够通过实地调研活动积极参

与企业公司治理提供了经验证据， 并深入探究了机构

投资者实地调研深度、 参与调研机构投资者持股差异

以及参与调研机构投资者类型对企业商誉泡沫的影

响。 第三， 本文的研究结果有助于理解机构投资者实

地调研活动在资本市场监督中所具有的积极作用， 能

够为监管部门防范化解商誉风险和完善上市公司投资

者关系管理制度提供有益启示。

二、 文献综述与研究假设

（一） 文献综述

１ 并购商誉的相关研究。
并购是弥补企业内生盈利增长放缓、 促进市场资

源配置的重要手段。 当前实务沿用了商誉的剩余价值

观， 即采用并购成本与被并购方可辨认净资产公允价

值差额进行初始计量。 随着上市企业并购活动日益频

繁， 商誉在企业资产负债表上也日益成为一项重要资

产。 由于股权支付方式普遍使用 （谢继刚和张秋生，
２０１３［６］）， 以及管理层过度自信现象的存在， 造成了

并购商誉的账面价值被大幅度高估 （李丹蒙等，
２０１８［７］）。 同时， 现行的商誉准则赋予了管理层更大

的自由裁量权， 管理层可能会机会主义地利用商誉减

值时机的灵活性， “管理” 商誉减值损失的金额

（ Ｒａｍａｎｎａ， ２００８［８］； Ｒａｍａｎｎａ 和 Ｗａｔｔｓ， ２０１２［９］ ）。
商誉操纵及后续减值会严重扭曲财务会计信息， 误导

投资者决策， 导致股票市场错误定价和资源错配

（杨威等， ２０１８［１０］）。 因此， 有效抑制商誉泡沫， 对

维护资本市场稳定， 防范化解系统性金融风险具有重

要意义。 已有研究发现， 企业内部控制质量 （张新

民等， ２０１８［１１］）、 审计质量 （郭照蕊和黄俊， ２０２０［１２］）、
１８
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企业社会责任履行 （许罡， ２０２０［１３］ ） 等因素能够有

效抑制商誉泡沫， 提高并购商誉的会计信息质量。
２ 机构投资实地调研的相关研究。
机构投资者实地调研是我国上市公司重要的投资

者关系活动之一， 是外部投资者了解公司私有信息的

重要渠道 （ Ｃｈｅｎｇ 等， ２０１６［４］； 赵新杰， ２０１９［１４］ ）
和外部监督机制。 现有文献主要从机构投资者实地调

研的信息效应和治理效应两方面进行探讨。 在信息效

应方面， 机构投资者实地调研活动在资本市场信息传

递中扮演着重要角色 （Ｈａｎ等， ２０１８［１５］ ）， 以往研究

对机构投资者凭借其专业优势， 通过实地调研行为能

够深入挖掘上市公司私有信息已有初步共识。 机构投

资者通过实地调研活动能够获得一定的信息优势， 优

化其投资决策 （涂建明和曹雅琪， ２０２１［１６］）， 发布更

为及时、 准确的分析报告， 将企业更多的特质信息融

入股价中， 减少信息不对称， 提高资本市场的信息效

率 （曹新伟等， ２０１５［１７］； 贾琬娇等， ２０１５［１８］ ）， 降

低股价同步性 （陆超和沈雨霏， ２０２１［１９］）， 提升公司

信息披露质量 （谭劲松和林雨晨， ２０１６［２０］）。 在治理

效应方面， 机构投资者能够通过实地调研活动积极参

与到公司治理之中， 在降低企业盈余管理水平 （王
珊， ２０１７［２１］）、 抑制管理层在职消费黏性 （方红星和

范玉玲， ２０２１［２２］）、 减少管理层违规行为 （卜君和孙

光国， ２０２０［２３］）、 抑制大股东掏空行为 （杨侠和马

忠， ２０２０［２４］） 等方面发挥积极的外部治理作用。
然而， 也有文献认为机构投资者实地调研并未达

到理想的效果。 机构投资者实地调研会增加上市公司

的市场压力， 管理层为了迎合投资者情绪， 会进行选

择性披露 （刘晨等， ２０２１［２５］）， 增加了上市公司向市

场散布乐观情绪的机会， 降低了分析师对企业未来盈

利能力的预测精度 （谭松涛和崔小勇， ２０１５［２６］）， 从

而引发市场上其他投资者的乐观偏差 （董永琦和宋

光辉， ２０１８［５］）。 机构投资者实地调研并没有充分发

挥应有的信息媒介作用和治理作用， 反而发挥了情绪

引导作用， 对被调研企业隐藏负面信息起到推波助澜

的作用， 提高了公司与其他外部投资者之间的信息不

对称程度， 增加了企业过度投资 （周冬华和张启浩，
２０２１［２７］）。

综合上述文献， 已有研究对于商誉泡沫对企业未

来经营和资本市场的负面影响已有初步共识。 大量文

献表明机构投资者实地调研具有信息效应和治理效

应， 但也有部分学者提出不同见解。 机构投资者实地

调研如何影响企业商誉泡沫尚未可知， 因此， 本文从

机构投资者实地调研视角出发， 研究其是否会对企业

商誉泡沫产生影响， 并发掘其中可能存在的作用

机制。
（二） 研究假说

并购行为是企业的一项重大投融资活动， 公司管

理层的动机和行为会对并购活动 （包括商誉的初始

确认） 产生直接作用和重要影响。 商誉估计主要依

赖于管理层对未来财务发展的假设和估计， 具有较高

的主观性和信息不对称程度。 当企业并购为非理性或

不以实现协同效应为目的时， 并购所形成过高的商誉

资产将会为企业未来经营带来巨大隐患 （魏志华和

朱彩云， ２０１９［２８］）。 近年来， 我国上市公司商誉 “暴
雷” 事件频发， 巨额商誉及其潜在的减值风险成为

机构投资者调研的重点关注问题。 机构投资者能够对

企业并购决策进行有效的私人监督， 抑制管理层机会

主义行为， 监控促进企业更好的管理决策 （Ｇｌａｕｍ
等， ２０１８［２９］）， 其往往具备专业的分析团队， 为了获

取更高的收益， 有能力和动机通过实地调研活动挖掘

上市公司管理层关于企业并购更多的私有信息。 因

此， 本文认为机构投资者实地调研活动可以从信息效

应和治理效应两个方面影响企业商誉泡沫。
在信息效应方面， 机构投资者实地调研能够缓解

管理层并购过程中的信息不对称问题， 缩小管理层高

估商誉的空间。 一方面， 机构投资者实地调研普遍具

有较强的目的性， 机构投资者会针对上市公司首次提

出的并购预案 （并购首次公开宣告日）， 主动发起对

上市公司的调研活动 （陈诣之和潘敏， ２０２２［３０］）。 调

研过程是一种以机构投资者与企业管理层面对面直接

沟通的行为， 机构投资者会对并购标的选择、 协同效

应、 估值定价等关切问题进行深入提问。 并通过观察

管理层对调研问题回复的态度和意愿等特征释放出的

边际信息 （Ｒｏｂｅｒｔｓ 等， ２００６［３１］ ）， 获悉企业管理层

关于并购更多的私有信息， 有助于促使管理层向市场

释放更多关于并购的真实信息， 缩小了管理层在并购

过程中隐瞒 “坏消息” 的空间。 另一方面， 根据信

号理论， 机构投资者实地调研活动将在市场中产生特

殊投资者的信号效应， 调研活动后发布的调研报告或

是交易行为会受到其他投资者的广泛关注 （谭劲松

等， ２０１９［３２］）， 提高了其他市场参与者对公司的监督

作用， 加快了公司特质信息在资本市场中的传播和解

读效率。
在治理效应方面， 机构投资者实地调研能够有效

缓解管理层在并购过程中的代理问题， 抑制管理层高

２８
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估商誉的动机。 第一， 商誉的高估可能源于管理层在

有限的任期内利用并购盲目扩张从而谋取私利， 管理

层为确保高溢价并购项目能够顺利完成， 可能会在并

购过程中刻意隐藏 “坏消息” （Ｌｉ 和 Ｓｌｏａｎ， ２０１７［１］ ）。
在机构投资者实地调研过程中， 关于并购决策的信

息将会被充分地挖掘、 分析和传播。 参与实地调研

活动的机构投资者往往在调研多家上市公司的过程

中积累了丰富的信息处理经验和行业专长， 对行业

整体发展现状及趋势具有较为深入的认知， 对管理

层提供的信息也有更强的解读和鉴别能力。 因此，
能够通过对比同行业企业的调研信息， 辨别上市公

司是否存在商誉泡沫， 及时发现管理层为促成并购

成功而刻意高估商誉的代理行为， 增加了管理层在

并购过程中隐藏 “坏消息” 的难度。 并且， 参与实

地调研的多为已持有公司股份或者具有潜在投资意

向的机构投资者， 一旦在调研过程中发现管理层的

并购决策出于短期机会主义倾向， 存在刻意高估并

购商誉的现象， 就可能会出现投资者 “用脚投票”
或选择不进行投资的情况， 增加了管理层在并购过

程中隐藏 “坏消息” 的风险。 第二， 机构投资者实

地调研通常分散在一年中的不同时间， 是上市公司

投资者关系的一项常规活动。 这种投资者持续且频

繁的到访与监督会促使公司内部治理模式等更加趋

于规范， 进而约束管理层在并购过程中高估商誉的

机会主义行为。
基于以上分析本文提出假设 Ｈ１ａ：
Ｈ１ａ： 机构投资者实地调研能够抑制企业商誉

泡沫。
然而， 我国资本市场中， 由于机构投资者往往普

遍存在短期投机倾向 （Ｊｉａｎｇ ａｎｄ Ｋｉｍ， ２０１５［３３］ ）， 缺乏

参与公司治理的意愿； 因此， 机构资者实地调研也可

能加剧企业商誉泡沫。 首先， 上市公司被机构投资者

密集调研时， 会释放出被调研企业是优秀投资标的的

信号 （翟淑萍和袁克丽， ２０２０［３４］）， 当实地调研活动

流于形式， 甚至是热门题材炒作， 并非发挥信息挖掘

作用时 （董永琦和宋光辉， ２０１８［５］ ）， 就会对其他投

资者形成误导， 忽视企业巨额商誉泡沫下的潜在风

险。 其次， 市场压力假说认为机构投资者实地调研会

提高市场参与者对上市公司的关注， 管理层为了迎合

市场情绪会进行选择性披露 （刘晨等， ２０２１［２５］）， 隐

藏并购过程中的 “坏消息”， 造成市场乐观偏差， 引

起公司股价上涨， 并利用股份支付的方式进行机会主

义并购行为， 从而加剧企业商誉泡沫。

基于以上分析本文提出竞争假设 Ｈ１ｂ：
Ｈ１ｂ： 机构投资者实地调研能够加剧企业商誉

泡沫。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文以 ２０１３—２０１９年深圳证券交易所 Ａ 股上市

公司为初始样本。 选择这一样本区间的原因是， 自

２０１３年深圳证券交易所开始对上市公司机构投资者

实地调研活动进行强制披露， ２０１９ 年年末由于新型

冠状病毒疫情 （ＣＯＶＩＤ⁃１９） 暴发， 可能会影响机构

投资者开展实地调研活动。 研究数据主要来源于 ＣＳ⁃
ＭＡＲ数据库， 投资者实地调研信息来自 Ｗｉｎｄ 数据

库。 在样本选择中进行了如下处理： （１） 剔除金融保

险业上市公司； （２） 剔除被特殊处理的上市公司；
（３） 剔除相关数据缺失的公司； （４） 剔除未报告商誉

的公司样本。 最终得到 ７ １０１ 个有效公司－年度样本

观测值。 为了避免极端值对回归结果的影响， 本文对

回归模型中所有连续变量进行了上下 １％的缩尾

（Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ） 处理。
（二） 模型设定与变量定义

为了检验机构投资者实地调研对商誉泡沫的影

响， 本文构建如下实证模型：

ＧＷｅｘｃｅｓｓｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｖｉｓｉｔｉ，ｔ＋∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （１）

模型 （１） 中， ＧＷｅｘｃｅｓｓ 为被解释变量超额商

誉， Ｖｉｓｉｔ 为主要解释变量机构投资者实地调研， Ｃｏｎ⁃
ｔｒｏｌｓ 为相关控制变量， 下标 ｉ， ｔ 为 ｉ 公司在第 ｔ 年的

对应变量， ε 为随机扰动项。
１ 商誉泡沫。
参考傅超等 （２０１５）［３］， 魏志华和朱彩云 （２０１９）［２８］

的研究， 本文以超额商誉 （ＧＷｅｘｃｅｓｓ） 衡量企业商誉

泡沫。 采用并购特征 （是否现金支付、 买方支出价

值）、 行业商誉水平 （行业年度其他公司商誉的均

值）、 公司特征 （公司规模、 盈利能力、 成长性、 管

理层持股比例、 是否两职合一）、 行业与年度虚拟变

量等一系列指标对公司商誉水平进行回归， 以商誉期

望模型的回归残差测度超额商誉。
２ 机构投资者实地调研。
借鉴 Ｃｈｅｎｇ 等 （ ２０１６ ） ［４］、 谭松涛和崔 小 勇

（２０１５） ［３５］的研究， 本文采用两个指标来衡量机构投

资者实地调研 （ Ｖｉｓｉｔ）： 机构投资者实地调研次数

（Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ）， 上市公司在一个会计年度内被机构投

３８



·财务与会计· 　 ２０２３年第 ６期

资者实地调研次数； 参与实地调研机构数 （ Ｖｉｓｉｔ ＿
ｉｎｓ）， 一个会计年度内参与上市公司实地调研机构投

资者数量， 并分别做对数化处理。
３ 控制变量。
根据已有研究， 本文控制了其他决定商誉泡沫可

能性的影响因素。 其他控制变量包括： 公司规模

（Ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 资产报酬率 （ＲＯＡ）、 成

长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 第一大股东持股比例 （Ｔｏｐ１）、 机构

投资者持股比例 （ ＩＮＳＴ）、 账面市值比 （ＢＭ）、 两职

合一 （ Ｄｕａｌ ）、 产 权 性 质 （ Ｓｏｅ ）、 “四 大” 审 计

（Ｂｉｇ４）、 市场化程度 （Ｍａｒｋｅｔ）。 同时， 本文控制了年

度固定效应和行业固定效应。 具体变量定义见表 １。

表 １ 变量定义

变量名称 变量符号 定义

超额商誉 ＧＷｅｘｃｅｓｓ 参考傅超等 （２０１５） ［６］的做法， 采用商誉期望模型的回归残差作为超额商誉的代理变量。

机构投资者实地调研次数 Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ 上市公司在一个会计年度内被实地调研次数＋１， 取自然对数

参与实地调研机构数 Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ 参与调研的机构数量在一个会计年度内参与上市公司实地调研机构数量＋１， 取自然对数

公司规模 Ｓｉｚｅ 年末总资产的自然对数

资产负债率 Ｌｅｖ 年末总负债除以年末总资产

资产报酬率 ＲＯＡ 净利润除以总资产

成长性 Ｇｒｏｗｔｈ 本年营业收入 ／上一年营业收入－１

第一大股东持股比例 Ｔｏｐ１ 第一大股东持股数量除以总股数

机构投资者持股比例 ＩＮＳＴ 机构投资者持股总数除以流通股本

账面市值比 ＢＭ 账面价值除以总市值

两职合一 Ｄｕａｌ 董事长与总经理是同一个人为 １， 否则为 ０

产权性质 ＳＯＥ 国有企业取值为 １， 非国有企业取值为 ０

“四大” 审计 Ｂｉｇ４ “四大” 取值为 １， 否则为 ０

市场化程度 Ｍａｒｋｅｔ 当公司所在地区的市场化指数大于当年所有地区市场化指数的均值时指标取 １， 否则取 ０。

年度变量 Ｙｅａｒ 年度虚拟变量

行业变量 Ｉｎｄ 行业虚拟变量

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 为主要变量描述性统计结果。 超额商誉

（ＧＷｅｘｃｅｓｓ） 的均值为 ０ ０３４， 中位数为－０ ００３， 最

大值为 ０ ３６４， 说明样本中上市公司超额商誉存在

较大差异， 且部分企业超额商誉额度较高； 机构投

资者实地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 的最大值为 ３ ４０１，
中位数为 １ ０９９， 均值为 １ １６２， 标准差为 ０ ９４３；
参与实地调研机构数量 （Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ） 最大值为 ５ ５３３， 中

位数为 ２ ４８５， 标准差为 １ ７２６， 说明机构投资者实

地调研情况在不同上市企业中存在差异； 其他控制变

量的描述性统计结果与以往文献基本一致。

表 ２ 描述性统计

变量名 样本量 平均数 标准差 最小值 中位数 最大值

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ７ １０１ ０ ０３４ ０ ０９７ －０ ０９４ －０ ００３ ０ ３６４

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ ７ １０１ １ １６２ ０ ９４３ ０ ０００ １ ０９９ ３ ４０１

Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ ７ １０１ ２ ２２１ １ ７２６ ０ ０００ ２ ４８５ ５ ５３３

Ｓｉｚｅ ７ １０１ ２２ １７２ １ ０９０ ２０ １７４ ２２ ０３１ ２５ ７１５

Ｌｅｖ ７ １０１ ０ ４０３ ０ １８９ ０ ０６６ ０ ３９２ ０ ８４９

ＲＯＡ ７ １０１ ０ ０４０ ０ ０６９ －０ ２９７ ０ ０４２ ０ ２０５

Ｇｒｏｗｔｈ ７ １０１ ０ ２４６ ０ ４６７ －０ ４７５ ０ １５３ ２ ９６６

Ｔｏｐ１ ７ １０１ ０ ３０４ ０ １３０ ０ ０８１ ０ ２８４ ０ ６６６

ＩＮＳＴ ７ １０１ ０ ３４６ ０ ２２５ ０ ００１ ０ ３３２ ０ ８２６

４８
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续前表

变量名 样本量 平均数 标准差 最小值 中位数 最大值

ＢＭ ７ １０１ ０ ８５０ ０ ８９８ ０ ０８９ ０ ５６４ ５ ５２８

Ｄｕａｌ ７ １０１ ０ ３４１ ０ ４７４ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００

ＳＯＥ ７ １０１ ０ １６８ ０ ３７４ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００

Ｂｉｇ４ ７ １０１ ０ ０３２ ０ １７６ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００

Ｍａｒｋｅｔ ７ １０１ ０ ６４１ ０ ４８０ ０ ０００ １ ０００ １ ０００

（二） 多元回归分析

表 ３报告了机构投资者实地调研与商誉泡沫相关

关系的检验结果。 其中， 列 （１）、 列 （２） 报告了以

机构投资者实地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 和参与实地

调研机构数 （Ｖｉｓｉｔ＿ ｉｎｓ） 为解释变量， 以超额商誉

（ＧＷｅｘｃｅｓｓ） 为被解释变量的回归结果。 结果显示机

构投资者实地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 的回归系数为

－０ ００７， 且在 １％的显著性水平上显著， 说明当年上

市公司被机构投资者实地调研的次数越多， 企业超额

商誉的规模越小； 参与实地调研机构数量 （Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ）
的回归系数为－０ ００２， 且在 １％的显著性水平上显著，
说明当年参与上市公司调研的机构数目越多， 企业超

额商誉的规模越小。 实证结果意味着机构投资者实地

调研活动对企业商誉泡沫存在抑制效应。 上述回归结

果拒绝了本文提出的假设 Ｈ１ｂ， 假设 Ｈ１ａ得以验证。

表 ３ 机构投资者实地调研与商誉泡沫的回归结果

变量名
（１） （２）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ
－０ ００７∗∗∗

（－５ ７０９）

Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ
－０ ００２∗∗∗

（－３ ３１１）

Ｓｉｚｅ
０ ０１２∗∗∗

（７ １４７）
０ ０１１∗∗∗

（６ ８２９）

Ｌｅｖ
－０ １３９∗∗∗

（－１５ １９８）
－０ １３９∗∗∗

（－１５ １６８）

ＲＯＡ
－０ １３４∗∗∗

（－６ ５９１）
－０ １３８∗∗∗

（－６ ７０２）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ ０３７∗∗∗

（１１ ４２５）
０ ０３８∗∗∗

（１１ ５０３）

Ｔｏｐ１
－０ ０８２∗∗∗

（－９ ３１１）
－０ ０８２∗∗∗

（－９ ２５７）

ＩＮＳＴ
０ ０１６∗∗∗

（２ ７３５）
０ ０１６∗∗∗

（２ ７４２）

ＢＭ
－０ ００６∗∗∗

（－３ ７９５）
－０ ００５∗∗∗

（－３ ６２３）

Ｄｕａｌ
０ ００１
（０ ５０７）

０ ００１
（０ ５４５）

ＳＯＥ
－０ ０２４∗∗∗

（－９ ４７４）
－０ ０２４∗∗∗

（－９ ４３５）

续前表

变量名
（１） （２）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｂｉｇ４
－０ ０１９∗∗∗

（－３ １８５）
－０ ０２０∗∗∗

（－３ ３３５）

Ｍａｒｋｅｔ
０ ００８∗∗∗

（３ ３１５）
０ ００８∗∗∗

（３ １５４）

＿ｃｏｎｓ
－０ １７２∗∗∗

（－５ １５５）
－０ １６７∗∗∗

（－４ ９７１）

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １２５ ０ １２２

　 　 注： ∗∗∗ｐ＜０ ０１， ∗∗ｐ＜０ ０５， ∗ｐ＜０ １， 下同。 括号内为 ｔ 值。

（三） 作用机制检验

以上研究结果表明， 机构投资者实地调研活动能

够有效抑制企业商誉泡沫问题。 基于假设 Ｈ１ａ 的分

析逻辑， 机构投资实地调研活动能够有效缓解企业信

息不对称， 约束管理层的代理行为， 从而抑制企业商

誉泡沫。 在此， 本文从信息效应和治理效应的角度进

行了中介效应检验。
１ 信息效应。
机构投资者实地调研行为既是机构投资者对上

市公司进行信息挖掘和解读的过程， 也是向公司管

理层反馈信息的过程。 由于参与实地调研的多为已

持有公司股份或者具有潜在投资意向的机构投资

者， 公司管理层为了赢得当前或潜在机构投资者的

青睐， 以达到融资或提高股价的目的， 会通过实地

调研过程中机构投资者的调研问题来把握机构投资

者的信息需求和关注点， 进而改善公司信息披露质

量 （谭劲松和林雨晨， ２０１６［２０］ ）。 因此， 本文认为

机构投资者实地调研活动能够有效缓解企业信息不

对称问题， 推动管理层改善公司信息披露水平， 从

而抑制公司商誉泡沫。
基于以上分析， 本文参考李昊洋等 （２０１８） ［３６］的

研究， 构建以下递归模型进一步检验信息披露水平的

中介作用， 即机构投资者实地调研能否通过改善企业

信息披露水平来抑制上市公司商誉泡沫。
５８
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Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｖｉｓｉｔｉ，ｔ＋∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （２）

ＧＷｅｘｃｅｓｓｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｖｉｓｉｔｉ，ｔ＋α２Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅｉ，ｔ
＋∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （３）

上述式中， 本文采用深圳交易所上市公司信息披

露考评结果来衡量公司信息披露水平 （Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ），
按公司信息披露考评结果进行赋值， 优秀为 ４， 良好

为 ３， 及格为 ２， 不及格为 １， 其他变量定义同主回

归模型 （１）。
表 ４列示了信息效应渠道的检验结果。 列 （１）、

列 （２） 报告了模型 （ ２） 的回归结果， 采用顺序

Ｌｏｇｉｔ模型进行回归。 可以看出， 机构投资者实地调

研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 和参与实地调研机构数量 （Ｖｉｓｉｔ＿
ｉｎｓ） 的系数与公司信息披露水平 （Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ） 的回

归系数分别为 ０ ４６３ 和 ０ ２２３， 均在 １％的水平上显

著为正， 说明机构投资者实地调研活动能够提升公司

的信息披露水平。 列 （ ３）、 列 （ ４） 报告了模型

（３） 的回归结果。 结果显示， 机构投资者实地调研

次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ）、 参与实地调研机构数量 （Ｖｉｓｉｔ＿
ｉｎｓ） 和公司信息披露水平 （Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ） 的系数均为

负， 且在 １％的水平上显著。 这说明公司信息披露水

平在机构投资者实地调研对公司商誉泡沫的影响中发

挥了部分中介效应， Ｓｏｂｅｌ 检验的 Ｚ 值在 １％的水平

上显著。 这说明机构投资者实地调研活动发挥了信息

效应， 能够通过改善企业的信息披露水平来抑制上市

公司商誉泡沫。

表 ４　 机构投资者实地调研、 信息披露水平与企业商誉泡沫

变量名
（１） （２） （３） （４）

Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ ０ ４６３∗∗∗

（１５ ０８０）
－０ ００６∗∗∗

（－４ ８２５）

Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ ０ ２２３∗∗∗

（１２ ８１８）
－０ ００２∗∗∗

（－２ ５８４）

Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ －０ ００８∗∗∗

（－４ ３１４）
－０ ００９∗∗∗

（－４ ７７２）
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ ／ Ｐｅｓｕｄｏ Ｒ２ ０ １４７ ０ １４２ ０ １２７ ０ １２５

　 　 注： 括号内为 ｚ ／ ｔ 值。

２ 治理效应。
机构投资者凭借其信息处理能力和专业优势， 可

以通过实地调研活动有效挖掘管理层私有信息， 从而

判断企业的经营状况， 及时发现管理层为促成并购成

功而刻意高估商誉的代理行为， 增加了管理层在并购

过程中为谋求私利而隐藏 “坏消息” 的难度和风险。
因此， 本文认为机构投资者实地调研活动通过缓解管

理层在并购过程中的代理问题， 抑制公司商誉泡沫。
基于以上分析， 本文参考韩宏伟和唐清泉 （２０２１）［３７］

的研究， 构建以下递归模型进一步检验代理成本的中

介作用， 即机构投资者实地调研能否通过降低企业代

理成本来抑制上市公司商誉泡沫。

ＡＴｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｖｉｓｉｔｉ，ｔ＋∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （４）

ＧＷｅｘｃｅｓｓｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｖｉｓｉｔｉ，ｔ＋α２ＡＴｉ，ｔ

＋∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （５）

上述式中， 本文采用总资产周转率 （ＡＴ） 来衡

量企业代理成本， ＡＴ 越大， 说明企业代理成本越低，
其他变量定义同主回归模型 （１）。

表 ５列示了治理效应渠道的检验结果。 列 （１）、
列 （２） 报告了模型 （４） 的回归结果。 可以看出，
机构投资者实地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 和参与实地

调研机构数量 （Ｖｉｓｉｔ＿ ｉｎｓ） 的系数与总资产周转率

（ＡＴ） 的回归系数分别为 ０ ０１５和 ０ ００５， 分别在 １％
和 ５％的水平上显著为正， 说明机构投资者实地调研

活动能够降低企业代理成本。 列 （３）、 列 （４） 报告

了模型 （５） 的回归结果。 结果显示， 机构投资者实

地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ）、 参与实地调研机构数量

（Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ） 和总资产周转率 （ＡＴ） 的回归系数均为

负， 且均在 １％的水平上显著。 这说明总资产周转率

在机构投资者实地调研对公司商誉泡沫的影响中发挥

了部分中介效应， Ｓｏｂｅｌ 检验的 Ｚ 值在 １％水平上显

著。 这说明机构投资者实地调研活动发挥了治理效

应， 缓解了公司管理层的代理问题， 能够通过降低企

业代理成本来抑制上市公司商誉泡沫。

表 ５ 机构投资者实地调研、 代理成本与企业商誉泡沫

变量名
（１） （２） （３） （４）

ＡＴ ＡＴ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ ０ ０１５∗∗∗

（３ ３８７）
－０ ００７∗∗∗

（－５ ３４７）

Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ ０ ００５∗∗

（２ ００１）
－０ ００２∗∗∗

（－３ １０５）

ＡＴ －０ ０３２∗∗∗

（－１０ ２８７）
－０ ０３３∗∗∗

（－１０ ４１６）
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ３２５ ０ ３２５ ０ １３５ ０ １３３

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。

６８
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（四） 稳健性检验

１ 工具变量法。
为了解决模型中可能存在的内生性问题， 本文采

用工具变量进行 ２ＳＬＳ 回归进行进一步检验。 本文参

考李昊洋等 （２０１８） ［３６］的研究， 选取上市公司所在地

是否位于二线及以上城市 （Ｃｉｔｙ， 如果上市公司所在

地位于二线及以上城市赋值为 １， 否则为 ０） 作为工

具变量。 实地调研活动通常需要投资者现场参观企业

生产经营， 因此交通的便利性将会对机构投资调研

行为产生影响， 但企业是否位于二线及以上城市对

商誉泡沫并不会产生直接影响。 表 ６ 是 ２ＳＬＳ 回归

的检验结果。 从第一阶段的回归结果可以看出是否

位于二线及以上城市 （Ｃｉｔｙ） 分别与机构投资者实地

调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 和参与实地调研机构数 （Ｖｉｓｉｔ＿
ｉｎｓ） 均在 １％的水平上显著正相关， 同时第一阶段回

归的 Ｆ 统计量分别为 ５５ ３７ 和 ７２ ０７ 均大于 １０， 不

存在弱工具变量的问题， 说明工具变量与内生变量具

有显著的相关关系； 以工具变量拟合的机构投资者实

地调研变量进行第二阶段回归， 回归结果显示， 机构

投资者实地调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ） 和参与实地调研

机构数 （Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ） 的回归系数均为负数， 且至少在

５％的水平上显著。 这说明在考虑内生性问题以后，
机构投资者实地调研依然能够有效抑制上市公司商

誉泡沫。

表 ６ 内生性检验： ２ＳＬＳ 回归

变量名

第一阶段 第二阶段

（１） （２） （３） （４）

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｃｉｔｙ ０ ２３３∗∗∗

（９ ６２３）
０ ４５５∗∗∗

（１０ ６９１）

Ｖｉｓｉｔ＿ｎｕｍ －０ ０２７∗∗

（－２ ３６３）

Ｖｉｓｉｔ＿ｉｎｓ －０ ０１４∗∗

（－２ ３５９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １９９ ０ ２４１ ０ ０９４ ０ ０９０

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。

２ 倾向评分匹配法 （ＰＳＭ）。
本文采用倾向评分匹配法 （ＰＳＭ） 进行稳健性

检验。 具体地， 将当年被机构投资者实地调研的企业

作为实验组， 当年未被机构投资者实地调研企业作为

控制组， 以公司规模 （ Ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （ Ｌｅｖ）、
盈利能力 （Ｒｏａ）、 成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 机构投资者持

股份额 （ ＩＮＳＴ）、 上市年限 （ＬｉｓｔＡｇｅ） 等可能影响机

构投资者实地调研的因素为协变量， 进行 １ ∶ １ 最近

邻匹配。 匹配结果满足 “平衡性假设”。 对匹配后样

本重新进行回归， 回归结果无实质变化， 研究结论依

然成立。
３ 商誉泡沫的重新计量。
借鉴张新民等 （２０１８） ［１１］的做法， 分别采用经行

业年度中位数调整的商誉和经行业年度均值调整的商

誉作为超额商誉的替代变量。 将重新计量的变量代入

模型 （１） 中， 回归结果与前文保持一致。
４ 滞后一期检验。
考虑到机构投资者实地调研活动和企业商誉泡沫

可能存在的反向因果关系。 本文将模型 （１） 中的解

释变量和控制变量均进行滞后一期处理， 重新进行回

归检验。 本文主要结论未发生实质变化。

五、 拓展性检验

（一） 机构投资者实地调研深度与企业商誉泡沫

调研深度较高的机构投资者与管理层的沟通更加

充分， 更有可能获得较多的私有信息 （文雯等，
２０２１［３８］）。 随着实地调研的深度增加， 机构投资者识

别企业并购活动中的机会主义行为的能力也有所提

高， 企业管理层面临的外部监督压力也就越大， 这会

迫使管理层如实且准确地执行会计准则和信息披露要

求。 因此， 本文进一步从调研深度上探究实地调研活

动是否也会对企业商誉泡沫产生影响。 参考张勇

（２０１８） ［３９］的研究， 采用三个指标来衡量机构投资者

实地调研深度， 具体地， 调研中所提问题的数量

（Ｑｕｅｓｔ＿ｎｕｍ） 为年度上市公司被调研中投资者所提

问题的数量； 调研中所提问题的长度 （Ｑｕｅｓｔ＿ｌｅｎ） 为

年度上市公司被调研中投资者所提问题的长度； 调研

中上市公司答复问题的长度 （Ａｎｓｗｅｒ＿ｌｅｎ） 为年度上

市公司被调研中投资者所提问题对应公司答复的长

度， 并分别做对数化处理。 回归结果如表 ７所示， 从

列 （１） ～列 （３） 的结果中可以看到， 机构投资者实

地调研深度的三个衡量指标均在 １％的水平上与企业

商誉泡沫之间显著负相关， 说明随着机构投资者实地

调研深度的增加， 即调研问题数目越多、 调研中所提

问题越长、 上市公司答复问题越长， 企业商誉泡沫

越低。
７８
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表 ７ 机构投资者实地调研深度与商誉泡沫

变量名
（１） （２） （３）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｑｕｅｓｔ＿ｎｕｍ －０ ００３∗∗∗

（－４ ８２９）

Ｑｕｅｓｔ＿ｌｅｎ －０ ００１∗∗∗

（－３ １５９）

Ａｎｓｗｅｒ＿ｌｅｎ －０ ００１∗∗∗

（－３ １４４）
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １２４ ０ １２２ ０ １２２

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。

（二） 参与实地调研机构持股差异与企业商誉泡沫

考虑到参与实地调研活动的机构投资者持股差异

可能会对实地调研的效果产生影响， 如果机构投资者

在调研活动之前已是上市公司股东， 那么他们就会更

有动力， 并通过 “用脚投票” 或 “用手投票” 参与

上市公司治理， 有效抑制管理层在并购活动中的机会

主义行为； 由于当前我国资本市场卖空机制尚不成

熟， 非持股型机构投资者通过实地调研获取企业信息

后， 无法利用卖空公司股票方式向公司管理层施压，
因此治理作用有限， 降低了机构投资者实地调研对企

业商誉泡沫的抑制作用。 基于以上分析， 本文参考钟

芳 （２０２０） ［４０］， 周冬华和张启浩 （２０２１） ［２７］的研究以

参与实地调研活动的机构投资者是否有上市公司前十

大股东作为标准， 将实地调研活动划分为持股型实地

调研 （Ｈｖｉｓｉｔ） 与非持股型实地调研 （Ｕｖｉｓｉｔ）， 以检

验机构投资者持股差异对企业商誉泡沫的异质性影

响。 对年度内未发生机构投资者实地调研的公司， 变

量取值为 ０。 回归结果如表 ８ 所示， 可以看到， 列

（１） 和列 （２） 分别是上市公司在当年度内接受持股

机构投资者调研次数、 非持股机构投资者调研次数与

商誉泡沫回归结果， 可见持股型实地调研 （Ｈｖｉｓｉｔ）
的回归系数为－０ ００６， 且在 １％的水平上显著， 非持

股型实地调研 （Ｕｖｉｓｉｔ） 的回归系数为－０ ００１， 但在

统计意义上不显著。 实证结果说明， 较与非持股型实

地调研， 持股型实地调研更能发挥监督治理作用， 抑

制企业商誉泡沫。

表 ８ 机构投资者实地调研持股异质性与商誉泡沫

变量名
（１） （２）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｈｖｉｓｉｔ
－０ ００６∗∗∗

（－３ ０６０）

续前表

变量名
（１） （２）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｕｖｉｓｉｔ
－０ ００１
（－１ ２６４）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １０１ ０ １００

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。

（三） 参与实地调研机构类别与企业商誉泡沫

参与企业实地调研活动的投资者中， 只有少数个

人投资者， 大部分为基金、 券商、 保险、 银行等类型

的机构投资者。 不同类型的机构投资者由于投资目标

与期限的不同， 在公司治理中发挥着不同的作用。 因

此， 为了检验参与实地调研机构投资者异质性对企业

商誉泡沫的影响， 本文参考明泽和陆建桥 （２０１９） ［４１］

的研究， 将机构投资者实地调研次数进一步细分为基

金调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿基金）、 券商调研次数 （Ｖｉｓｉｔ＿保
险）、 保险调研次数 （ Ｖｉｓｉｔ ＿券商）、 银行调研次数

（Ｖｉｓｉｔ＿银行）， 分别代入模型 （１） 中重新回归， 回

归结果如表 ９所示。 可以看到， 不同类型的机构投资

者实地调研对上市公司商誉泡沫影响不同， Ｖｉｓｉｔ＿基
金、 Ｖｉｓｉｔ＿券商、 Ｖｉｓｉｔ＿银行的回归系数均为负数， 且至

少在 ５％的水平上显著， Ｖｉｓｉｔ＿保险的回归系数为负，
但未通过显著性检验。 结果表明基金、 券商、 银行机

构更为关注上市公司的商誉泡沫情况， 其实地调研行

为能够对被调研企业商誉泡沫起到有效抑制作用。

表 ９ 参与实地调研机构异质性与企业商誉泡沫

变量名
（１） （２） （３） （４）

ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ ＧＷ＿ｅｘｃｅｓｓ

Ｖｉｓｉｔ＿基金
－０ ００２∗∗

（－２ １４０）

Ｖｉｓｉｔ＿券商
－０ ００３∗∗∗

（－３ ３７１）

Ｖｉｓｉｔ＿保险
－０ ００２
（－１ １３２）

Ｖｉｓｉｔ＿银行
－０ ０１１∗∗∗

（－３ ６６８）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ＆Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１ ７ １０１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １２１ ０ １２２ ０ １２１ ０ １２２

　 　 注： 括号内为 ｔ 值。
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六、 结论与启示

本文就机构投资者实地调研活动对企业商誉泡

沫的抑制作用进行了实证检验。 基于 ２０１３—２０１９
年深圳证券交易所 Ａ 股上市公司的数据， 研究发

现： 机构投资者实地调研能够有效抑制企业商誉泡

沫； 机制分析发现， 机构投资者实地调研通过提高

企业信息披露水平和降低企业代理成本来抑制商誉

泡沫。 进一步地， 机构投资者实地调研对企业商誉

泡沫的抑制作用会随着调研深度的增加而提高； 持

股型机构投资者实地调研对企业商誉泡沫的抑制作

用更强； 参与实地调研的机构类型会对企业商誉泡

沫产生异质性影响。
随着机构投资者实地调研逐渐成为我国资本市场

中投资者关系管理活动的一项重要内容， 监管部门对

上市公司投资者调研活动也愈发重视。 本文研究结论

表明机构投资者实地调研能够发挥有效的外部治理作

用， 降低企业信息不对称程度， 缓解企业商誉泡沫问

题。 研究结论能够为监管部门防范化解商誉风险和完

善上市公司投资者关系管理制度提供有益启示： 一

是， 加强对上市公司披露投资者调研活动信息的监

督。 强化投资者调研活动的组织和实施， 保障调研活

动的质量和效果， 完善相关信息披露规则， 推动调研

活动能够成为传递企业特质信息和监督管理层的有效

途径； 二是积极引导机构投资者参与到上市公司治理

之中。 充分发挥好现有调研渠道， 并就关切的重大问

题与上市公司管理层进行沟通， 采取更主动的态度推

动上市公司提高治理水平。
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一、 引言

当前， 我国正在加速迈向老龄化， ２０１２—２０２２
年， ６０岁及以上人口占比由 １４ ３％上升至 １９ ８％，
６５岁及以上人口占比由 ９ ４％上升至 １４ ９％①。 老龄

人口占比的不断提高带来了劳动力供给短缺与养老金

收支失衡等问题， 延迟退休成为重要的应对措施。 基

于此， ２０１５年延迟退休政策被提上了日程。 ２０１６ 年

“十三五” 规划纲要中提出 “积极应对人口老龄化，
实施渐进式延迟退休年龄政策”， 将延迟退休的实施

安排在 “十四五” 期间。 《人口与劳动绿皮书》② 提

出， “居民养老保险的退休年龄从 ２０３３年开始每 ３年
延迟 １ 岁， 直至 ２０４５ 年完成”。 ２０２１ 年 《人力资源

和社会保障事业发展 “十四五” 规划》 提出， “按照

小步调整、 弹性实施、 分类推进、 统筹兼顾等原则，
稳妥实施渐进式延迟法定退休年龄”。 目前我国的法

定退休年龄是： “男工人与男职员年满六十岁， 女工

人与女职员年满五十岁”，③ 但制定当时人均预期寿

命不足 ４５岁， 而 ２０１９年已经达到 ７７ ３岁④， 预计仍

会进一步提高， 由此可见， 延迟退休政策的实施更具

有必要性。
近年来， 关于养老保险制度改革的议题备受社会

各界及学术界广泛关注。 我国从 １９９７ 年开始形成以

“社会统筹和个人账户相结合” 的养老保险制度， 其

中社会统筹部分实行现收现付制， 以当期工作人口的

缴费作为养老金发放给退休人口， 个人账户部分实行

完全积累制， 以个体工作期缴费为基数， 退休后发放

积累的收益。 其中， 现收现付制更易受到人口结构变

动的影响， 这对我国养老保险制度改革带来了严峻挑

战。 由此， ２００５ 年国务院发布 《关于完善企业职工

基本养老保险制度的决定》， 提出 “完善社会统筹与

个人账户相结合的基本制度”。 这一制度在 ２０１０ 年

《中华人民共和国社会保险法》 和十八届三中全会通

过的 《中共中央关于全面深化改革若干重大问题的

决定》 中进行了多次强调， 进一步确定了我国由现

收现付制向基金制转轨， 以应对老龄人口增大的

困境。
伴随着我国 “人口红利” 的逐渐消失， 经济下

行压力加大， 传统经济增长动力衰减， 二十大报告提

出： “坚持创新是第一动力， 加快创新驱动发展战

略”。 考虑到老龄人口增加和经济增长放缓的现实，
从技术创新视角分析延迟退休、 养老保险制度改革与

经济增长之间的联动关系显得尤为重要。 由此， 本文

提出的第一个研究问题是： 在 Ｒ＆Ｄ 创新增长世代交

叠模型 （ＯＬＧ） 中引入我国特色的混合养老保险体

系， 设定养老保险制度参数为社会统筹和个人账户配

置比例， 根据参数变化刻画现收现付制、 完全基金制

和部分积累制三种形式， 通过参数校准和政策模拟，
从比较静态的维度探讨延迟退休和养老保险制度改革

的经济增长效应及其之间的差异与互补性。
２０１９年出台的 《国家积极应对人口老龄化中长

期规划》 明确提出： “推进人力资源开发利用， 确保

积极应对人口老龄化的人力资源总量足、 素质高”，
基于现实角度， 本文将总量人力资本作为模型分析的

核心变量。 同时， 从理论角度来看， 人力资本在延迟

退休和养老保险制度改革的增长效应研究中也具有重

要意义： 延迟退休使得老年人力资本供给数量增加。
养老保险制度作用机理也与人力资本息息相关， 现收

现付制具有资源代际传递功能， 影响子代人力资本的

数量和质量； 完全基金制发挥个人账户资金积累功

能， 给予参保人更多激励， 影响当代人力资本水平。
鉴于上述理由， 提出本文研究的第二个问题： 在基准

模型中内生化人力资本积累机制， 分析延迟退休和养

老保险制度改革通过此变量如何影响经济增长。
本文剩余部分的结构安排如下： 第二部分是文献

述评； 第三部分是在 Ｒ＆Ｄ 创新驱动增长框架下结合

跨期迭代模型 （ＯＬＧ）， 引入延迟退休和养老保险制

度参数； 第四部分是均衡求解和数值模拟， 考察延迟

退休和养老保险制度改革对经济增长的影响； 第五部

分是结语。

二、 文献述评

针对延迟退休政策效应分析的文献由来已久， 多

数学者都是基于跨期迭代模型 （ＯＬＧ） 分析得出结

论。 例如： 严成樑 （２０１６） ［１］提出延迟退休对经济增

长的影响取决于经济增长模式， 新古典经济模式下延

１９

①
②
③
④

来自 ２０２１年国家统计局数据。
来自中国社会科学院人口与劳动经济研究所的 《人口与劳动绿皮书： 中国人口与劳动问题报告 Ｎｏ １６》。
来自 １９５３年 《劳动保险条例》。
来自国家卫生健康委员会 ２０２０统计公报。
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迟退休使得经济增长率上升， 内生增长模式下延迟退

休使得经济增长率下降。 Ｆａｎｔｉ （２０１４） ［２］认为延迟退

休政策短期会增加产出水平， 长期使得产出水平下

降。 Ｂｏｕｃｅｋｋｉｎｅ等 （２００２） ［３］提出延迟退休对人均收

入增长的影响是不确定的。 景鹏和郑伟 （２０２０） ［４］提
出延迟退休可以抵消预期寿命延长对经济产生的负面

影响。 有些学者通过其他理论与实证方法研究了延迟

退休的政策效应。 例如： 封进和韩旭 （２０１７） ［５］从理

论与实证角度， 分析延迟退休对储蓄、 劳动供给、 消

费和福利水平等的影响。 刘晓光和刘元春 （２０１７） ［６］

估算了劳动参与率曲线， 模拟得出渐进式延迟退休可

以提升经济增长速度。 鲁元平等 （２０１６） ［７］基于动态

ＣＧＥ模型， 提出延迟退休可以促进经济增长。 Ｚｈａｎｇ
和 Ｚｈａｎｇ （２００９） ［８］通过生命周期模型分析得出有约

束的强制退休降低了经济增长率和福利水平。 同时，
还有学者将延迟退休内生化。 例如， Ｍｉｙａｚａｋｉ （２０１９）［９］

内生化延迟退休政策， 考察实现社会最优分配的均衡

条件。
从现有文献来看， 社会保险制度改革的经济增长

效应主要体现在以下三方面： 一是现收现付制度有利

于经济增长或基金制不利于经济增长。 国外如 Ｋｕｎｚｅ
（２０１２） ［１０］基于利他主义的 ＯＬＧ 模型进行分析， Ｌｉｎ
等 （２０２１） ［１１］评估现收现付制度向完全基金制度转轨

的效果， 认为现收现付制的交叉补贴正向福利占据主

导作用； 国内如何樟勇和袁志刚 （２００４） ［１２］基于宏观

动态效率的分析， 认为现收现付制向完全基金制转轨

不利于改善动态无效性和经济增长。 二是养老保险制

度转轨或基金制有利于经济增长。 国外有 Ｗｅｓｔｅｒｈｏｕｔ
等 （ ２０２２ ） ［１３］、 Ｋａｇａｎｏｖｉｃｈ 和 Ｚｉｌｃｈａ （ １９９９ ） ［１４］、
Ｅｈｒｌｉｃｈ和 Ｚｈｏｎｇ （１９９８） ［１５］的研究； 国内有彭浩然和

申曙光 （２００７）［１６］利用内生增长模型， 汪伟 （２０１２）［１７］

提出 ＯＬＧ 模型， 邵宜航等 （２０１０） ［１８］基于内生增长

世代交叠模型， 郑伟和孙祁祥 （２００３） ［１９］构建两期动

态生命周期模型。 三是认为养老保险制度是 “中性”
的。 国外如 Ｂａｒｒｏ （１９７４） ［２０］构建的利他主义 ＯＬＧ 模

型进行的分析； 国内如杨俊 （２０１７） ［２１］通过一般均衡

模型提出最优的社会统筹和个人账户的最优比例， 柏

杰 （２０００） ［２２］提出养老保险政策效应与养老基金投资

效率相关。
根据以上文献可以看出， 延迟退休与养老保险制

度改革的增长效应相关文献较为丰富， 也有一些学者

提出了关于两种制度改革对人力资本的影响： 一是延

迟退休对人力资本的影响。 例如： 有些学者在 ＯＬＧ
模型中引入隔代教养， 考察延迟退休对人口出生率及

人力 资 本 的 影 响 （郭 凯 明 等， ２０２１［２３］； 严 成 樑，
２０１８［２４］）。 耿志祥和孙祁祥 （２０２０） ［２５］基于人力资本

数量－质量关系得出延迟退休会提高均衡时的生育率

和养老金替代率。 二是养老保险制度对人力资本的影

响。 例如： Ｙｅｗ和 Ｚｈａｎｇ （２００９） ［２６］认为现收现付制

是通过提高子女人力资本投资而促进经济增长， 而

Ｚｈａｎｇ （１９９５） ［２７］通过 “干中学” 模型提出现收现付

制不利于人力资本积累； 其他学者基于 ＯＬＧ 模型，
提出人力资本进步的结果使得现收现付制度仍是最优

的 （张熠等， ２０２０［２８］； 杨继军等， ２０１９［２９］； 黄莹，
２００９［３０］）。 洪丽和曾国安 （２０１７） ［３１］利用含有内生人

力资本变量的 ＯＬＧ 模型， 提出现收现付制和部分积

累制下缴费率与经济增长之间负相关， 完全基金制下

两者无确定性关系。
目前， 也有一些关于研究延迟退休和养老保险制

度相互影响的文献， 但多数着重考察特定养老保险制

度下延迟退休对养老金收入的影响。 例如： 一些学者

运用 ＯＬＧ 模型评估发现延迟退休可提高养老金支出

水平 （邱牧远等， ２０２０ ） ［３２］； 樊长科和林国 彬，
２０１５［３３］）。 封进 （２０１７） ［３４］基于异质性个体分析提出

延迟退休会降低养老金财富。 王晓军和赵明 （２０１５）［３５］

测算发现延迟退休能够有效缓解养老金支付压力。 邹

铁钉和叶航 （２０１５） ［３６］提出延迟退休与养老金亏空之

间呈现倒 Ｕ 型。 也有文献研究养老保险对退休选择

的影响， 如彭浩然和陈斌开 （２０１２） ［３７］提出养老保险

会对退休决策产生影响， 改革关键在于对退休的激

励。 以上文献都未将延迟退休和养老保险制度改革同

时进行政策效应研究。
近年来， 也有一些学者尝试将 Ｒ＆Ｄ 内生增长框

架与跨期迭代模型 （ＯＬＧ） 相结合， 但主要用来研

究人口老龄化带来的经济效应。 一些学者从劳动供给

数量角度进行分析。 例如： Ｆｕｔａｇａｍｉ和 Ｋｏｎｉｓｈｉ （２０１９）［３８］

在基准研发跨期迭代模型中内生化生育率和死亡率，
提出人口数量下降会带动创新增长。 Ｐｒｅｔｔｎｅｒ 和 Ｔｒｉｍ⁃
ｂｏｒｎ （２０１７） ［３９］将跨期迭代 （ＯＬＧ） 与半内生增长模

型相结合， 提出预期寿命上升伴随的人口下降会带动

经济增长。 另一部分学者从劳动供给质量角度分析。
例如： Ｂａｌｄａｎｚｉ等 （２０２１） ［４０］根据父母对子女教育和

健康投资设定人力资本函数， 研究儿童健康和人力资

本的互动关系及对经济增长的影响。 Ｃｈｕ 等 （２０１６）［４１］

２９
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考察中国父母教育偏好对创新增长的影响。 还有部分

学者同时考虑了劳动供给数量和质量。 例如， Ｈａｓｈｉｍｏｔｏ
和 Ｔａｂａｔａ （２０１６） ［４２］内生化预期寿命、 生育率和教育

决策， 研究人口变动对经济增长的影响， 比较分析教

育和育儿补贴政策的经济效应。
当前少数学者对延迟退休和社会保险制度改革

的创新增长效应进行了研究。 例如： Ａｈｉｔｕｖ 和 Ｚｅｉｒａ
（２０１１） ［４３］通过实证方法研究行业技术变化与退休行

为之间的关系， 分析了技术变化对退休行为的侵蚀效

应和工资效应； Ｈｅｅｒ 和 Ｉｒｍｅｎ （２０１４） ［４４］基于内生增

长模型， 提出养老金制度改革可能取决于经济增长是

内生还是外生的。
通过对国内外相关文献回顾可知， 跨期迭代模型

（ＯＬＧ） 是分析延迟退休政策和养老保险制度最常用

的方法， 基于 Ｒ＆Ｄ创新增长框架下进行研究的文献

较少， 鲜有文献同时分析延迟退休和养老保险制度改

革的增长效应。 基于以上原因， 本文在 Ｒｏｍｅｒ （１９９０）［４５］

Ｒ＆Ｄ创新驱动框架下结合跨期迭代模型 （ＯＬＧ） 分

析延迟退休和养老保险制度的经济增长效应。 本文的

工作丰富了延迟退休和养老保险制度改革影响经济增

长的作用机理。
相对于已有的文献而言， 本文的贡献主要体现在

以下三方面： 第一， 本文是从更现实的混合养老保险

体系角度解释延迟退休和养老保险制度改革的政策效

果， 填补了延迟退休与养老保险制度改革之间的联动

关系研究。 第二， 基于创新驱动模型全面评估延迟退

休和养老保险制度改革的经济增长效应， 符合我国当

前经济高质量发展的要求， 丰富了经济增长效应的理

论文献研究。 第三， 在创新驱动框架下， Ｒ＆Ｄ 部门

的人力资本投入是创新增长的源泉， 延迟退休和养老

保险制度基于人力资本数量－质量变动影响经济增

长， 从这个角度来看， 本文的研究从经济增长源泉与

社会文化视角完善了政策效应传导机制的研究。 本文

模拟结果表明， 延迟退休与养老保险制度参数与经济

增长率之间是负向变动关系， 且这一结果是稳健的。
本文认为应重视延迟退休对经济增长的负向影响， 同

时也应合理利用养老保险制度改革对经济增长的正向

影响， 两种政策配合使用更好地实现经济高质量

发展。

三、 模型框架

本部分结合 Ｒｏｍｅｒ （１９９０） ［４５］创新驱动增长模型

与跨期迭代模型 （ＯＬＧ）， 引入混合养老保险体系，
内生化人力资本供给选择， 分析延迟退休和养老保险

制度改革对经济增长的影响。
（一） 个体

本文假设所有个体都是同质的， 选择代表性个

体。 借鉴 Ｆａｎｔｉ （２０１４） ［２］的做法， 我们不考虑儿童时

期的决策， 只考虑 ｔ （年轻） 时期和 ｔ＋１ （老年） 时

期的选择。 个体在年轻和年老时期都有 １单位时间禀

赋， 年轻时期的时间禀赋用于工作和代际人力资本投

资。 为了简化分析， 借鉴 Ｃｈｕ 等 （２０１６） ［４１］的做法，
假设年轻时期不进行消费或消费为 ０， 工作收入用于

储蓄、 抚育子女和缴纳社保基金。 年老时期的时间禀

赋用于工作和享受退休生活， 年老时期的消费等于年

轻时期的储蓄本金及利息回报、 年老时期工作净收入

和社保基金收入的加总。 借鉴 Ｍｉｙａｚａｋｉ （２０１９） ［９］的
思路， 个体关心子女的人力资本水平。 个体福利建立

在年老时期消费 ｃｔ＋１以及子女人力资本水平 ｈｔ＋１基础

上， 目标函数是：

ｍａｘ｛βｌｎｃｔ＋１＋ｌｎｈｔ＋１｝ （１）

其中： β＞０表示时间贴现因子， 该指标越大， 表示个

体越关注年老时期消费。  表示父母对子女人力资本

投资的偏好， 该指标越大， 说明父母越注重子女的人

力资本投资。 借鉴 Ｌｕｃａｓ （１９８８） ［４６］的思路， 人力资

本函数是：

ｈｔ＋１－ｈｔ ＝Ｂｕγ
ｔ ｈｔ （２）

其中： ｕｔ 表示年轻时期父母给予子女的人力资本投

资 （教育） 时间， １－ｕｔ 表示年轻时期工作时间。 Ｂ
表示人力资本生产效率。 γ（０＜γ≤１） 表示人力资本

投资弹性。 个体年轻时期需要在子女人力资本投资和

工作之间进行权衡取舍。
个体在年轻时期和年老时期面临的预算约束

方程：

ｓｔ＋ｑｎｈｔｗ ｔ ＝（１－τ）（１－ｕｔｎ）ｈｔｗ ｔ （３）
ｃｔ＋１ ＝Ｒ ｔ＋１ｓｔ＋（１－τ）θｌｈｔｗ ｔ＋１＋（１－ｌ）ｚｔ＋１ （４）

其中： ｓｔ 表示年轻时期的储蓄； ｑ∈（０， １） 表示抚育

每个孩子的单位物质成本； τ 表示养老保险缴费率；
ｗ ｔ 表示 ｔ 时期的工资率； ｎ 表示外生人口增长率或生

育率； Ｒ ｔ＋１ ＝ １ ＋ ｒｔ＋１， ｒｔ＋１表示年老时期的市场利率；
借鉴 Ｍｉｙａｚａｋｉ （２０１９） ［９］的做法设定 θ 为老年人力资

本的折旧系数， θ∈（０， １）， 假设年轻时期人力资本

３９
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的生产力是 １； ｌ 表示延迟退休政策变量， 老年时期

休闲时间是 １－ｌ； ｚｔ＋１表示年老时期老年人获得的社保

收入。 方程 （３）、 （４） 的经济学含义是， 年轻和年

老时期的可支配收入分别用于年轻时期储蓄和年老时

期消费。
将方程 （２）、 （３） 和 （４）， 代入方程 （１）， 上

述问题转化为如下的优化问题：

ｍａｘ ｛βｌｎ［Ｒ ｔ＋１（１－τ）（１－ｕｔｎ）ｈｔｗ ｔ－Ｒ ｔ＋１ｑｎｈｔｗ ｔ

　 ＋（１－τ）θｌｈｔｗ ｔ＋１＋（１－ｌ）ｚｔ＋１］＋ｌｎ （Ｂｕγ
ｔ ＋１）ｈｔ｝

个体通过选择代际人力资本投资时间极大化上述

目标函数， 对应如下的最优性条件：

（１－τ）βｎｈｔｗ ｔＲ ｔ＋１

ｃｔ＋１
＝
Ｂγｕｔ

γ－１

（Ｂｕγ
ｔ ＋１）

（５）

方程 （５） 反映代际人力资本投资时间的边际成

本和边际收益之间的平衡关系。 年轻个体将时间花费

在子女人力资本投资上， 会挤占劳动时间， 年轻时期

可支配收入减少； 但同时子代的人力资本水平会提

升。 根据方程 （３） 可得如下的储蓄决定方程：

ｓｔ ＝（１－τ）（１－ｕｔｎ）ｈｔｗ ｔ－ｑｎｈｔｗ ｔ （６）

方程 （６） 反映了理性个体需要在代际人力资本

投资与年轻时期储蓄之间进行决策， 来选择福利水平

的最大化。
（二） 最终产品生产部门

ｔ 时期， 最终产品生产部门通过雇用人力资本

ＨＹ，ｔ和中间产品 ｘｉ，ｔ， ｉ∈［０， Ａｔ ］， 来生产最终产品

Ｙｔ。 最终产品部门是完全竞争的， 总产出函数关于人

力资本和中间产品投入满足常数规模报酬：

Ｙｔ ＝Ｈ１
－α

Ｙ，ｔ ∫Ａｔ
０
（ｘｉ，ｔ） αｄｉ （７）

最终产品部门通过选择雇用人力资本和中间产品

的数量以极大化自身利润：

ｍａｘ ｛Ｈ１－αＹ，ｔ ∫Ａｔ
０
（ｘｉ，ｔ） αｄｉ－ｗ ｔＨＹ，ｔ－ｐｉ，ｔ∫Ａｔ

０
ｘｉ，ｔｄｉ｝

其中： ｐｉ，ｔ表示 ｔ 时期中间产品的价格； 假设最终产品

价格是 １， Ｈ１－αＹ，ｔ ∫Ａｔ
０
（ｘｉ，ｔ） αｄｉ 表示最终产品部门可以获

得的总收入； ｗ ｔＨＹ，ｔ和 ｐｉ，ｔ∫Ａｔ
０
ｘｉ，ｔ ｄｉ 分别表示购买人力

资本与中间产品的成本。
通过求解最终产品生产部门的最优性问题， 可以

得到如下最优性条件：

ｗ ｔ ＝（１－α）Ｈ
－α
Ｙ，ｔ∫Ａｔ

０
（ｘｉ，ｔ） αｄｉ＝（１－α）

Ｙｔ

ＨＹ，ｔ
（８）

ｐｉ，ｔ ＝αＨ１
－α

Ｙ，ｔ ｘα－１
ｉ，ｔ （９）

（三） 中间产品生产部门

中间产品生产部门是具有垄断竞争特征的厂商组

成 （ Ｄｉｘｉｔ 和 Ｓｔｉｇｌｉｔｚ， １９７７［４７］ ）， 根 据 Ｆｕｔａｇａｍｉ 和

Ｋｏｎｉｓｈｉ （２０１９） ［３８］的做法， 假设厂商生产一单位中间

产品需要投入一单位人力资本 （ ｘｉ，ｔ ＝ Ｈｘ，ｔ）， 中间产

品生产厂商通过极大化利润 ｍａｘ｛ｐｉ，ｔｘｉ，ｔ－ｗ ｔｘｉ，ｔ｝ 确定

价格， 其中 ｐｉ，ｔｘｉ，ｔ和 ｗ ｔｘｉ，ｔ分别表示 ｔ 时期生产第 ｉ 种
中间产品的企业市场价值和生产成本。 将方程 （９）
得到的最终产品部门对中间产品的需求函数代入中间

产品生产部门的利润函数中， 通过求解中间产品厂商

的最优性问题可知：

ｗ ｔ ＝αｐｉ，ｔ ＝α２Ｈ１
－α

Ｙ，ｔ ｘα－１
ｉ，ｔ （１０）

πｉ，ｔ ＝（１－α）ｐｉ，ｔｘｉ，ｔ （１１）

其中， πｉ，ｔ表示生产第 ｉ 种中间产品厂商的利润， 中

间产品部门的总利润表示为 πｔ。
根据对称性， 最终产品生产部门对每种中间产品

的需求量相同。 再根据市场出清条件， 每种中间产品

的供给量也相同 ｘｉ，ｔ ＝ ｘｔ， ｐｉ，ｔ ＝ ｐｔ。 将ｘｉ，ｔ ＝ ｘｔ 代入方程

（７） 可以得到总产出函数：

Ｙｔ ＝Ｈ（１－α）
Ｙ，ｔ Ａｔ（ｘｔ） α （１２）

根据方程 （１０） 可知：

ｘｔ ＝ＨＹ，ｔ
α２

ｗ ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
１－α

（１３）

同样， 由 （１０） 式可知：

ｐｔ ＝
ｗ ｔ

α
（１４）

根据方程 （８）、 （１０） 和 （１２） 可知：

ｗ ｔ ＝（１－α） （１－α）Ａ（１－α）
ｔ α２α （１５）

根据方程 （９）、 （１１） 和 （１２） 可知：

Ａｔπｔ ＝α（１－α）Ｙｔ （１６）

在本文设定的模型框架下， 方程 （１３） 表明每

个厂商生产的产品数量与投入到最终产品部门的人力

资本总量是同向变化的， 因为这两种要素相互配合生

４９
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产最终产品。 同时， 工资率是购买人力资本的单位成

本， 工资率降低会促使中间产品厂商生产得更多， 所

以， 工资率降低使得中间产品数量增加； 方程 （１４）
表明中间产品的最优定价是边际成本 １ ／ α 的加成比

例； 方程 （１５） 表明现有知识存量越多， 人力资本

获取的工资水平越高， 即中间产品种类决定了工资

率； 方程 （１６） 表明垄断厂商的总利润来自于最终

产品产值的一定比例。
（四） Ｒ＆Ｄ部门

根据 Ｒｏｍｅｒ （１９９０） ［４５］和 Ｊｏｎｅｓ （１９９５） ［４８］ 的设

定， 本文假设知识存量有很强的正向溢出效应， ｔ 时
期新知识的生产取决于 Ｒ＆Ｄ 部门人力资本总量 ＨＡ，ｔ

以及经济中的知识存量 Ａｔ， 知识生产函数如下：

Ａｔ＋１－Ａｔ ＝ δＨＡ，ｔＡφ
ｔ （１７）

其中， δ 表示 Ｒ＆Ｄ生产力参数， ０＜φ＜１ 表示 Ｒ＆Ｄ溢

出效应。 根据方程 （１７） 可知 （Ａｔ＋１－Ａｔ） ／ Ａｔ ＝ δＨＡ，ｔ ／
Ａ１－φｔ ， Ｒ＆Ｄ部门的人力资本投资越多， 知识增长越

快， 即经济中存在规模效应； 在经济中投入 Ｒ＆Ｄ 部

门的人力资本既定条件下， 现有知识存量越多， 创新

增长的速度越慢 （Ｂｌｏｏｍ等， ２０２０［４９］）。
假设 Ｒ＆Ｄ部门是完全竞争的， 无套利条件如下：

ｖｔ（Ａｔ＋１－Ａｔ）＝ ｗ ｔＨＡ，ｔ （１８）

其中， ｖｔ 表示 ｔ 时期专利的价格。 方程 （１８） 的左端

表示 ｔ 时期企业购买 ＨＡ，ｔ 单位人力资本可以创造的

Ｒ＆Ｄ部门市场价值的增加值， 右端表示 Ｒ＆Ｄ 部门需

要支付的成本。 人力资本在最终产品部门、 中间产品

部门、 Ｒ＆Ｄ部门可以获得相同的工资收入。 借鉴 Ｒｏ⁃
ｍｅｒ （１９９０） ［４５］的思路， 假设个体在三个部门投入人

力资本能够获得相等的工资， 确保不会出现所有的人

力资本投入单一部门的极端情形， 由此可以推导出年

轻个体在三个部门人力资本水平投入的最优配置比

例， 即年轻个体选择在不同部门投入的最优人力资本

水平。
在 Ｒ＆Ｄ创新增长框架的跨期迭代模型 （ＯＬＧ）

中， 中间产品企业向研发部门购买专利， 借鉴 Ｓｔｒｕｌｉｋ
等 （２０１３） ［５０］的思路， 假设专利只使用一期， 基准模

型设定了两期， 一期是 ３０ 年， 这符合实际专利的持

续时间。 因此， ｔ 时期专利价格等于中间产品生产者

的利润：

ｖｔ ＝πｔ （１９）

将方程 （ ８）、 （ １６）、 （ １７） 和 （ １９） 代入方程

（１８）， 可知：

ＨＹ，ｔ ＝
１
δα

Ａ１－φｔ （２０）

方程 （２０） 说明， ｔ 时期的知识存量越多， 生产

的中间产品类型越丰富， 投入最终产品部门的中间产

品总量越多， 需要更多的人力资本与之相结合进行最

终产品的生产。
（五） 养老保险制度

经济中存在现收现付和完全基金制两种养老保险

制度。 现收现付制是指 ｔ 时期年轻个体缴纳的社保基

金发放给当期退休的老年人。 完全基金制是指 ｔ 时期

年轻个体缴纳的养老保险基金作为养老储蓄， 在 ｔ＋１
期退休以后， 政府将个人账户中缴纳总额和利息收入

返还。 本文设定混合养老保险体系， 政府设置了两个

养老账户： 社会统筹与个人养老账户， τ 表示社会统

筹和个人账户缴费率的总和， 即养老保险总缴费率。
假设社会统筹占总缴费率的比重为 Ø（０≤Ø≤１）， 称

为社会统筹比例， 则个人缴费比例为 １－Ø。 则社会统

筹缴费率为 τØ， 而个人账户缴费率为 τ（１－Ø）。 Ø 为

本文的养老保险制度参数。 Ø 为 ０ 设定为完全基金

制； Ø 为 １设定为现收现付制。 现收现付制向完全基

金制转轨， 相当于 Ø 的值逐渐变小。 混合养老保险

体系下， ｔ 时期的年轻个体进入老年之后得到的退休

收入等于 ｔ＋１时期年轻人和延迟退休的老年人缴纳的

养老保险基金， 同时加上 ｔ 时期个体账户缴纳总额与

增值部分， 上述总量关系如下：

（１－ ｌ） ｚｔ＋１ Ｎｔ ＝ Øτ （ １ － ｕｔ＋１ ｎ） ｗ ｔ＋１ ｈｔ＋１ Ｎｔ＋１ ＋Øτｗ ｔ＋１

ｈｔＮｔθｌ＋（１－Ø）τ（１－ｕｔｎ）ｗ ｔｈｔＮｔＲ ｔ＋１

（２１）

结合方程 （２） 以及 Ｎｔ＋１ ＝ｎＮｔ 可知：

（１－ｌ）ｚｔ＋１ ＝Øτ（１－ｕｔ＋１ｎ）ｗ ｔ＋１ｈｔ（Ｂｕγ
ｔ ＋１）ｎ

　 ＋（１－Ø）τ（１－ｕｔｎ）ｗ ｔｈｔＲ ｔ＋１＋Øτｗ ｔ＋１ｈｔθｌ （２２）

其中， Ｎｔ 和 Ｎｔ－１分别表示年轻时期和年老时期的人口

数量。
在本文的框架下， 研究的重点是混合养老保险体

系下延迟退休和养老保险制度改革对经济增长的影

响。 因此， 简化起见， 假设两类改革通过社保收入内

生调整使得社保基金账户每一期平衡， 同时不存在个

人账户挪用问题。
５９



·理论经济· 　 ２０２３年第 ６期

（六） 宏观经济均衡条件

宏观经济均衡是指个体选择变量 ｛ ｃｔ＋１， ｓｔ， ｕｔ，

ｚｔ＋１｝、 人力资本总量 ｛Ｈｔ ＝ （１－ｕｔｎ）Ｎｔｈｔ ＋θｌＮｔ－１ ｈｔ－１｝、
要素价格 ｛ ｒｔ＋１， ｗ ｔ｝ 和养老保险制度 ｛Ø， ｚｔ＋１｝ 满

足社保收支平衡、 个体福利最大化及企业利润最大

化， 劳动和资本市场保持均衡。
劳动市场均衡条件是个体的总量人力资本供给

Ｈｔ 等于企业对总量人力资本的需求。 人力资本供给

总量来自年轻时期的劳动供给和年老时期延迟退休的

劳动供给； 人力资本的需求来自最终产品部门、 中间

产品部门、 Ｒ＆Ｄ部门：

（１－ｕｔｎ）Ｎｔｈｔ＋θｌＮｔ－１ｈｔ－１ ＝ＨＹ，ｔ＋ＨＡ，ｔ＋Ａｔｘｔ （２３）

方程 （２３） 左侧表示 ｔ 时期人力资本供给总量，
右侧表示 ｔ 时期企业的人力资本需求总量。 将方程

（２０） 和 （２３） 代入方程 （１７）， 可以得到创新增长

率的动态方程：

Ａｔ＋１

Ａｔ
＝ δＮｔｈｔ １－ｕｔｎ＋

θｌ
ｎ（Ｂｕγ

ｔ－１＋１）
é

ë
ê
ê

ù

û
ú
ú Ａ

φ－１
ｔ －

（１－α＋α２）
α（１－α）

＋１

（２４）

Ｒ＆Ｄ创新增长框架的 ＯＬＧ 模型中， 如果不考虑

物质资本投入， 假设所有部门的生产只有人力资本的

投入， 资本市场均衡条件是 ｔ 时期的总储蓄等于总投

资， 即年轻时期的所有储蓄加上年轻时期养老保险基

金全部用于投资新增的 Ｒ＆Ｄ 或者购买现存的 Ｒ＆Ｄ
（Ｆｕｔａｇａｍｉ 和 Ｋｏｎｉｓｈｉ， ２０１９［３８］）， 得到如下均衡方程：

ｓｔＮｔ＋（１－Ø）τ（１－ｕｔｎ）ｗ ｔｈｔＮｔ ＝Ａｔｖｔ＋（Ａｔ＋１－Ａｔ）ｖｔ
（２５）

将方程 （１７） 和 （１８） 代入方程 （２５） 可知：

ｓｔＮｔ＋（１－Ø）τ（１－ｕｔｎ）ｗ ｔｈｔＮｔ ＝
Ａｔ＋１

Ａｔ

ｗ ｔ

δＡφ－１
ｔ

（２６）

四、 均衡求解与数值模拟

将个体问题、 企业问题、 养老保险制度以及宏观

均衡问题结合起来， 本部分在混合养老保险体系下考

察延迟退休和养老保险制度改革对经济增长的影响。
（一） 求解竞争性均衡及参数设定

根据内生经济增长理论通常的假定， 当经济处于

平衡增长路径上时， 内生变量与相关增长率收敛于常

数， 则 ｕｔ－１ ＝ ｕｔ ＝ ｕｔ＋１； 进一步设定 ｔ 时期的增长率如

下： ｇ＝
Ｙｔ＋１

Ｙｔ
， ｇＡ ＝

Ａｔ＋１

Ａｔ
， ｇｗ ＝

ｗ ｔ＋１

ｗ ｔ
， ｇｘ ＝

ｘｔ＋１

ｘｔ
， ｇＨ ＝

Ｈｔ＋１

Ｈｔ
＝

ＨＹ，ｔ＋１

ＨＹ，ｔ
＝
ＨＡ，ｔ＋１

ＨＡ，ｔ
， ｇｈ ＝

ｈｔ＋１

ｈｔ
。 根据增长率公式及方程

（２）、 （１０）、 （１２）、 （１４）、 （１５）、 （２０） 可知： ｇ ＝
（ｇＡ） ２

－φ－α， ｇｗ ＝（ｇＡ） （１
－α）， ｇｘ ＝ （ｇＡ）

－φ， ｇＨ ＝ （ｇＡ） （１
－φ），

ｇｈ ＝Ｂｕγ ＋１ｔ。 这些方程说明 Ｒ＆Ｄ 创新 （知识存量）
的增长率变动会影响经济增长率、 工资增长率、 中间

产品增长率和总量人力资本增长率； 年轻时期父母给

予子女的 （教育） 人力资本投资时间决定了个体人

力资本的增长率。
根据方程 （５） 和 （２２）， 可以求得 ｔ 时期平衡

增长路径上代际人力资本投资时间 ｕｔ 为：

εＢγｕγ－１［（１－τØ）（１－ｕｎ）Ｒ－ｑｎＲ＋（１－τ＋Øτ）θｌｇｗ

　 ＋Øτｎｇｗ（１－ｕｎ）（Ｂｕγ＋１）］－（１－τ）ｎＲβ（Ｂｕγ＋１）＝ ０

（２７）

根据方程 （２４） 和 （２６）， 可以求得 ｔ 时期平衡

增长路径上的创新增长率 ｇＡ 为：

［（１－Øτ）（１－ｕｎ）－ｑｎ］

　
［ｇＡ－１＋

（１－α＋α２）
α（１－α）

］（Ｂｕγ＋１）

（１－ｕｎ）（Ｂｕγ＋１）＋ θｌ
ｎ

é

ë
êê

ù

û
úú

＝ｇＡ （２８）

根据方程 （２７） 和 （２８） 可以得到均衡状态 ｕ
和 ｇＡ 是延迟退休 ｌ 和养老保险制度参数 Ø 的函数，
ｕ ｔ 和 ｇＡ 之间通过 ｇｗ 产生联动关系， 进而影响其他

增长率。 鉴于以上方程较为复杂， 我们通过数值模

拟考察延迟退休和养老保险制度改革对经济增长的

影响。
本文假设 ＯＬＧ 模型中每期的时间跨度为 ３０ 年。

借鉴汪伟和王文鹏 （２０２１） ［５１］的做法， 将时间贴现因

子 β 和人力资本投资弹性 γ 分别设定为 ０ ７８ 和 ０ ４。
参照 Ｂａｌｄａｎｚｉ等 （２０２１） ［４０］的做法， 将父母对子女人

力资本投资偏好和抚育每个孩子的单位成本分别取值

为 ０ ４和 ０ ０５。 关于老年人力资本的折旧系数 θ， 借鉴

Ｍｉｙａｚａｋｉ （２０１９） ［９］的做法， 取值为 ０ １５。
林忠晶和龚六堂 （２００７） ［５２］认为市场利率 ｒ 取值

在 ８％～ １１％之间， 本文选取年利率为 ８％， 则 ＯＬＧ
模型中 Ｒ＝（１＋０ ０８） ３０ ＝ １０ ０６。 关于生育率或人口增

长率， 参考汪伟和王文鹏 （２０２１） ［５１］的做法， 本文将

其基准值设定为 １ ５。 根据国发 ［２００５］ ３８ 号文中

６９
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个人账户缴费率和社会统筹缴费率分别为 ８％和

２０％， 本文设定基准统筹比例 Ø 为 ０ ７。 借鉴耿志祥

等 （２０１６） ［５３］设定养老保险总缴费率 τ 为 ０ ２。
关于中间产品的产出弹性 α， 本文遵从 Ｓｔｒｕｌｉｋ 等

（２０１３） ［５０］的做法， 将其设定为 ０ ３３。 关于 Ｒ＆Ｄ 溢

出效应 φ， 参照 Ｂａｌｄａｎｚｉ等 （２０２１） ［４０］设定基准参数

值为 ０ ７。 结合现实经济， 根据国家统计局数据得出

近十年我国平均经济增速约为 ６ ７１％左右， 则 ＯＬＧ
模型中 ｇ＝（１＋０ ０６７ １） ３０ ＝ ７ ０２， 由此本文设定人力

资本生产效率 Ｂ为 ５。 综上， 将参数基准值整理于表

１中。①

表 １ 模型参数基准值

参数 β γ  ｑ θ Ｒ ｎ Ø τ α φ Ｂ

取值 ０ ７８ ０ ４ ０ ４ ０ ０５ ０ １５ １０ ０６ １ ５ ０ ７ ０ ２ ０ ３３ ０ ７ ５

（二） 延迟退休政策对经济增长的影响

在创新驱动框架下， 根据经济增长率之间的关系

式可得： 创新增长率与总量人力资本增长率同向变

动， 与中间产品增长率反向变动， 而均衡状态下经济

增长率是由总量人力资本增长率、 创新增长率和中间

产品增长率共同决定的， 所以， 延迟退休对经济增长

的影响是不确定的。 根据均衡等式 （２７） 和 （２８）
无法直接得到经济增长效应分析结果。 为此， 本部分

通过数值模拟考察基准参数下延迟退休对经济增长的

影响， 根据图 １可以看出， 延迟退休对经济增长的负

向影响更大， 延迟退休政策使得经济增长率下降。 在

创新驱动的跨期迭代模型框架下， 延迟退休对经济增

长的影响来源于总量人力资本效应、 创新增长效应和

中间产品增长效应。
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图 １　 延迟退休对经济的影响

延迟退休的总量人力资本增长效应传导机制体现

在以下两方面： 一方面， 延迟退休对总量人力资本增

长率 （ｇＨ ＝ Ｈｔ＋１ ／ Ｈｔ） 的影响来源于人力资本投入的

挤出效应 （如表 ２）， 延迟退休使得人力资本投资的

预期受益时间延长， 给予下一代人力资本投资提供了

更多激励， 理性行为人会倾向于将更多时间投入到人

力资本投资中， 挤出了年轻时期的工作时间 １－ｕｔｎ。
由于延迟退休使得个体给予子代的人力资本投资时间

ｕｔ 增加， 根据方程 （２）， 代际传递会使得个体人力

资本增长率 ｈｔ＋１ ／ ｈｔ 上升。 另一方面， 延迟退休对总

量人力资本的影响来源于人力资本投入的折旧效应，
根据方程 Ｈｔ ＝ （１－ｕｔｎ） Ｎｔｈｔ ＋θｌＮｔ－１ ｈｔ－１， 总量人力资

本投资包括 ｔ 时期投入的年轻人和延迟退休的老年

人。 延迟退休使得年轻个体劳动供给时间 １－ｕｔｎ 减

少， 老年个体供给时间 ｌ 增加， 基于文中老年人相对

生产力 θ 较低的假设， 延迟退休政策产生了人力资本

折旧效应， 使得总量人力资本增长率下降。

表 ２ 延迟退休对内生变量的影响

延迟退休 ０ １ ０ ２ ０ ３ ０ ４ ０ ５

人力资本投资时间 ０ １００ ４ ０ １００ ８ ０ １０１ １ ０ １０１ ４ ０ １０１ ８

年轻时期工作时间 ０ ８４９ ４ ０ ８４８ ８ ０ ８４８ ２ ０ ８４７ ９ ０ ８４７ ３

个体人力资本增长率 ２ ９９３ ７ ２ ９９６ ８ ２ ９９９ ９ ３ ００１ ６ ３ ００４ ７

总之， 延迟退休对总量人力资本的影响是不确定

的， 既有正向促进作用， 也有负向抑制作用。 基于人

力资本数量－质量共同决定人力资本的供给总量， 根

据数值模拟结果图 ２可知， 人力资本折旧效应大于挤

出效应， 延迟退休使得总量人力资本增长率下降。

７９

① 文中绝大多数参数值是参考已有的研究， 如果参数是根据实际数据自己计算更符合自身模型的设定， 但由于很多实际数据难以获取， 所以文

中多数借鉴了经典文献。
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图 ２　 延迟退休对总量人力资本增长率的影响

延迟退休的创新增长效应传导机制体现在以下

两方面： 一方面是通过劳动力市场均衡条件影响创

新增长。 根据创新增长方程 （１７） 可以看出， Ｒ＆Ｄ
部门人力资本投入是创新最直接的决定因素， 那么

总量人力资本投入越多， 创新增长率越高。 另一方

面是通过资本市场均衡条件影响创新增长。 首先，
延迟退休通过储蓄影响创新。 延迟退休使得个体预

期老年时期收入增加， 会减少年轻时期储蓄， 进而

投入到 Ｒ＆Ｄ 部门的资金减少， 导致创新增长率下

降。 其次， 根据方程 （２５） 可以看出， 延迟退休通

过社保基金内生变动影响创新。 延迟退休挤出了年

轻时期人力资本供给时间， 导致个体收入下降， 个

人社保基金减少， 进而投入 Ｒ＆Ｄ 部门的资金减少，
导致创新增长率下降。 综上所述， 在基准参数设定

下， 延迟退休对劳动和资本市场产生的负向影响传

导至创新增长， 使得创新增长率下降， 模拟结果如

图 ３ 所示。
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图 ３　 延迟退休对创新增长率的影响

延迟退休政策的中间产品增长效应传导机制体现

在以下两方面： 一方面是通过影响人力资本投入影响

中间产品的生产。 方程 （１３） 说明了投入到中间产

品生产部门的人力资本越多， 生产的产品数量越多。
另一方面是通过影响中间产品的生产成本影响其数

量。 中间产品生产商需要购买劳动力进行产品的生

产。 方程 （１５） 说明创新增长会带动工资水平提升。
所以创新增长率越高， 中间产品生产的成本越高， 中

间产品增长率会越低。 由此可见， 延迟退休通过影响

中间产品生产部门的技术水平和生产成本， 进而对中

间产品生产产生正向和负向两种影响。 根据图 ４模拟

结果显示， 延迟退休所带来的工资率下降效应更大，
延迟退休使得中间产品增长率上升。

0 0.1 0.2 0.3 0.4 0.5
�EE�

0.224

0.226

0.228

0.23

0.232

0.234

0.236

0.238

�
K
�
	

J
(

�K�	J(

图 ４　 延迟退休对中间产品增长率的影响

由此可见， 在基准参数设定下， 延迟退休的总量

人力资本效应影响创新与中间产品增长效应， 同时，
三者共同作用最终使得经济增长率下降。

（三） 养老保险制度改革对经济增长的影响

在本文的研究框架下养老保险制度改革的经济增

长效应是通过社会统筹比例变动来实现的。 图 ５给出

了社会统筹比例对经济增长的影响结果。 我们可以看

出， 随着统筹比例的下降， 经济增长率逐渐上升。 其

相应的作用机制与延迟退休的经济增长效应分析相

同， 包括总量人力资本增长效应、 创新增长效应、 中

间产品增长效应。
养老保险制度改革的总量人力资本增长效应： 根

据图 ６， 社会统筹比例下降使得均衡状态总量人力资

本增长率上升。 传导机制为： 社会统筹比例通过养老

保险收入变化影响人力资本的工作时间 （１－ｕｔｎ） 与

个体人力资本供给水平 ｈｔ， 进而传导至人力资本供给

总量 Ｈｔ。
８９
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图 ５　 养老保险制度改革对经济增长的影响
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图 ６　 养老保险制度改革对总量人力资本增长率的影响

　 　 首先， 根据表 ３可以看出社会统筹比例变化所带

来的人力资本挤出效应： 社会统筹比例 Ø 与代际人

力资本投资时间 ｕｔ 呈倒 Ｕ 型关系。 这是因为， 根据

方程 （２２）， 养老保险收入主要来源于子代缴纳的养

老保险和个人基金收益。 当 Ø 由 １ 逐渐下降至某一

阈值， 子代缴纳的养老保险收益逐渐减少但权重仍较

大， 所以， 个体仍会选择将更多时间投入子代的人力

资本投资中， 此时 Ø 下降会使得 ｕｔ 增加。 当 Ø 小于

阈值继续下降时， 个人基金的权重较大， 对养老保险

收入的影响增加， 个体会选择将更多时间用于劳动供

给。 此时， Ø 下降会使得 ｕｔ 减少。 由此可见， 根据

人力资本挤出效应， 养老保险制度改革使得社会统筹

比例 Ø 与年轻时期工作时间呈现 Ｕ型关系。
其次， 根据表 ３可知， 养老保险制度改革使得个

体人力资本增长率也呈现出先上升后下降的趋势。 综

上， 在人力资本数量－质量两种机制共同作用下， 统

筹比例 Ø 由 １逐渐降为 ０时， 统筹比例对人力资本供

给总量的影响是不确定的， 模拟结果如图 ６显示， 养

老保险制度改革的正向激励作用更大。

表 ３ 统筹比例对内生变量的影响

统筹比例 ０　 　 　 ０ ２　 　 ０ ４　 　 ０ ６　 　 ０ ８　 　 １　 　 　

人力资本投资时间 ０ ０９０ ０ ０ ０９６ ０ ０ ０９８ ０ ０ ０９８ ２ ０ ０９７ ４ ０ ０９６ ０

年轻时期工作时间 ０ ８６５ ０ ０ ８５６ ０ ０ ８５３ ０ ０ ８５２ ７ ０ ８５３ ９ ０ ８５６ ０

个体人力资本增长率 ２ ９０８ ４ ２ ９５８ ３ ２ ９７４ ５ ２ ９７６ １ ２ ９６９ ７ ２ ９５８ ３

　 　 养老保险制度改革的创新增长效应： 根据图 ７ 模

拟结果显示， 社会统筹比例下降使得均衡状态创新增

长率上升。 第一， 与图 ３ 的机制相同， 在劳动力市场

均衡条件下， 社会统筹比例下降造成总量人力资本增

长率上升， 进而带动创新增长率上升。 第二， 根据方

程 （２５）， 在资本市场均衡条件下， 社会统筹比例下降

使得个人基金收入比重降低， 创新资金减少， 创新增

长率下降。 因此， 社会统筹比例对创新增长率的影响是

不确定的。 基准参数设定下， 养老保险制度改革产生的

劳动力市场效应更大， 对创新增长产生了正向影响。
养老保险制度改革的中间产品增长效应： 同图 ４

的传导机制， 统筹比例变动影响中间产品的生产技术

和成本， 会使得中间产品生产数量发生变动。 如图 ８
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图 ７　 养老保险制度改革对创新增长率的影响
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模拟结果所示， 社会统筹比例下降产生的工资率上升

效应更大， 使得均衡状态下中间产品增长率下降。
由此可见， 养老保险制度改革的总量人力资本同

样是最核心的传导要素， 养老保险体系由现收现付制

向完全基金制转变会使得经济增长率上升， 即社会统

筹比例 Ø 由 １ 逐渐变小， 均衡状态经济增长率逐渐

增加， 这一结论为我国提高经济增长速度提供了理论

基础。 这与汪伟 （２０１２） ［１７］的研究结论一致， 说明现

收现付制向混合养老保险制度过渡会促进经济增长。

0 0.2 0.4 0.6 0.8 1
40!�

0.10

0.15

0.20

0.25

0.30

�
K
�
	

J
(

�K�	J(

图 ８　 养老保险制度改革对中间产品增长率的影响

①　 本文也考察了在基准模型基础上， 包括年轻时期消费， 同时在生产函数中， 假设中间产品的投入为物质资本， 进行更符合实际问题的研究。
首先， 考察个体包含年轻时期消费的模型， 延迟退休和养老保险制度改革的经济增长效应模拟结果与论文中的简化分析结果相同； 其次， 在

生产函数中加入物质资本， 分析延迟退休和养老保险制度改革的经济增长效应。 根据分析结果可以得到： 在已知初始的知识存量 Ａ０ 的情形

下， 传导机制也与模型简化之后结果相同。 需要说明的是， 由于论文篇幅所限， 我们这里只是阐述考察假设更符合实际的结果， 而没有报告

具体的求解过程， 感兴趣的读者可以向作者索取。
②　 限于篇幅， 本文只报告了参数变动对延迟退休和养老保险制度改革增长效应有显著数值影响的结果， 对文中所有参数进行了稳健性检验， 感

兴趣的读者可以向作者索取。

（四） 拓展性分析

本部分考虑延迟退休与养老保险制度共同作用

对经济增长的影响。 进一步考虑调整社会统筹比例

和延迟退休参数设定后经济增长的变化趋势， 如图

９ 所示。 模拟结果发现均衡状态下统筹比例 ϕ 较大

时可以降低延迟退休对经济增长的负向影响， 即在

基准参数设定的范围内， 养老保险制度改革过程中

部分积累制有利于延迟退休政策的实施； 同时， 延

迟退休参数越小， 养老保险制度改革对经济增长的

正向影响越大， 即在基准参数设定的范围内， 较短

的延迟退休时间使得养老保险制度改革的实施会有

更好的效果。 总之， 在现收现付制向完全基金制转

轨过程中， 调整延迟退休和养老保险制度参数使其

相配合， 能实现更好的经济增长目标， 这与高彦等

（２０１７） ［５４］的政策结论相似， 说明延迟退休与养老

保险制度相关政策配合使用， 才能有效推动经济高

质量发展。①
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图 ９　 养老保险制度改革与延迟退休的经济增长效应

（五） 稳健性检验

本部分是关于延迟退休和养老保险制度改革增长

效应的稳健性检验。 我们考察延迟退休和养老保险制

度改革对经济增长的影响是否会随着模型参数取值的

变化而发生改变。 本文考察了所有参数变动对延迟退

休和养老保险制度改革的增长效应， 结果具有稳健

性。②图 １０显示了老年人力资本的折旧系数 θ 变动所

产生的延迟退休增长效应。 可以看出， 在基准参数情

形下， 提升人力资本折旧效应会降低延迟退休对经济
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图 １０　 延迟退休对经济增长率的影响
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增长的负向影响， 老年人相对生产力 θ 越大， 人力资

本折旧效应越小， 对经济增长率负向影响越大。 这是

由于人力资本折旧效应越小， 个体预期收益会相对更

高， 这会使得个体降低年轻时期的储蓄， 进而 Ｒ＆Ｄ
部门积累的创新资金减少， 导致创新增长率下降。 同

时， 根据图 １１可以看出， 在现收现付制向完全基金

制转轨过程中， 适度的养老保险缴费率使得养老保险

制度改革的实施会有更好的效果。
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图 １１　 养老保险制度改革对经济增长率的影响

五、 结语

本文基于创新驱动经济增长理论构建了包含内生

人力资本投入的跨期迭代 （ＯＬＧ） 模型， 考察在混

合养老保险体系下延迟退休和养老保险制度改革对经

济增长的影响。 文中假设延迟退休和养老保险制度改

革参数是外生的， 年轻个体时间禀赋用于子代人力资

本投资和劳动供给， 老年时期存在人力资本折旧效

应， 经济增长的主要驱动力来自 Ｒ＆Ｄ 创新。 数值模

拟发现， 延迟退休、 养老保险制度改革对经济增长的

影响是负向的。 传导机制分析表明， 延迟退休和养老

保险制度的变动， 使得个体权衡年轻时期用于子女人

力资本投资和劳动供给的比例， 进而影响生产中的总

量人力资本投资。 一方面， 人力资本投入是 Ｒ＆Ｄ 增

长的源泉， 而创新是驱动经济增长的核心变量。 另

一方面， 人力资本投入是中间产品生产的成本， 影

响中间产品产出的变动。 所以延迟退休和养老保险

制度改革通过人力资本总量变动影响创新和中间产

品生产， 进而影响经济增长。 进一步的研究发现，
老年个体相对生产力参数会影响延迟退休政策效应

的大小， 混合养老保险体系下延迟退休与养老保险

制度改革相结合， 能够实现更好的经济高质量发

展。 与现有研究相区别， 本文从经济增长源泉的视

角， 通过混合养老保险体系下内生化年轻时期的个

体时间决策， 阐述延迟退休和养老保险制度改革对

经济增长的影响。
创新是经济高质量发展的主要驱动力， 在人口老

龄化的背景下， 延迟退休与养老保险制度改革也是大

势所趋。 本文借鉴 Ｒｏｍｅｒ （１９９０） ［４５］ 的创新驱动模

型， 结合跨期迭代模型 （ＯＬＧ） 考察了延迟退休和

养老保险制度改革对经济增长的影响， 文中参数的选

取有一定的范围限制， 故在解决实际问题方面可能存

在一定的差距， 未来可能的研究包括以下方面： 第

一， 老龄化背景下生育率下降是特征事实， 可以考虑

内生化生育偏好。 第二， 本文考虑年轻个体代际人力

资本时间投入和老年个人人力资本折旧效应， 可以在

此基础上同时考虑年轻时期人力资本物质投入和老年

时期人力资本增值效应。 第三， 本文考虑了家庭关系

中父母对子女人力资本的投入， 现实中我们也非常注

重家庭养老， 可以将家庭养老问题考虑到模型中， 更

符合我国的经济现实。 第四， 本文为了简化分析， 生

产过程中没有考虑物质资本， 而物质资本投入是非常

重要的要素投入， 可以将物质投入引入生产函数， 考

察内生增长框架下延迟退休和养老保险制度改革的增

长效应， 同时分析人力资本与物质资本两种要素投入

的传导机制， 研究会更加全面。
根据本文的结论， 需要注意以下两方面的影响：

第一， 重视延迟退休对经济增长的负面影响。 首先，
延迟退休增加了个体年轻时期对子代的教育时间， 使

得人力资本水平提高。 老龄化背景下生育率下降， 通

过提高人力资本质量来弥补人口数量下降带来的经济

增长下行压力。 同时， 政府可以从多个渠道完善相关

的教育配套制度和设施， 让更多的父母在投身工作的

同时， 也能保证子女接受良好的教育。 其次， 延迟退

休抑制了年轻个体的储蓄及社保基金， 使得家庭投资

的 Ｒ＆Ｄ资金减少， 减缓经济增长。 在推进高质量发

展的阶段， 创新发展是重中之重。 政府可以给予创新

企业税收优惠或补贴政策， 从多维投资渠道增加创新

资金的注入， 减缓延迟退休对经济增长的负面影响。
最后是延迟退休对中间产品的投入有正向作用， 那么

提升中间产品投入在最终产品生产中的重要性， 转变

生产方式， 提升中间产品的生产效率， 比如机器生产

自动化等， 这对应对老龄化和经济高质量发展都是至

关重要的。 第二， 充分利用养老保险制度改革对经济

１０１
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增长的正面影响。 可以考虑对创新政策与延迟退休和

养老保险制度改革建立动态联动机制， 在推行混合养

老保险体系下， 合理设计不同创新企业对应的退休政

策、 不同退休年龄人群的养老保险缴费率等， 缓解创

新驱动经济高质量发展下延迟退休和养老保险制度改

革所面临的阻力。
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一、 引言

企业金融化的不同动机对企业业绩预告质量产生

不同影响。 企业金融化， 一般意义上是指企业在资产

配置中更多地将资源配置在金融资产上而减少实业投

资的现象 （彭俞超和黄志刚， ２０１８［１］ ）。 关于企业金

融化的动机， 学术界大致存在预防性储蓄动机和利润

追逐动机两种不同观点 （胡奕明等， ２０１７［２］； 杜勇

等， ２０１７［３］）。 尽管企业配置金融资产能够发挥 “蓄
水池” 效应， 提高资产流动性， 增强资本运营能力，
缓解融资约束， 预防财务困境 （ Ｄｅｎｉｓ 和 Ｓｉｂｉｌｋｏｖ，
２０１０［４］）， 降低经营风险 （胡奕明等， ２０１７［２］ ）， 但

从现有文献可知， 预防性储蓄动机并非是企业金融化

的主导动机 （张成思和张步昙， ２０１６［５］ ）， 占据主导

地位的是企业配置金融资产的利润追逐动机 （杜勇

等， ２０１７［３］； 段军山和庄旭东， ２０２１［６］ ）， 正如投资

替代理论： 追逐利润最大化是企业金融化的主要目的

（Ｄｅｍｉｒ， ２００９［７］）。 实体企业追逐金融投资的超额利

润， 必然增加金融资产配置， 这样便会挤占实业投资

（张成思和张步昙， ２０１６［５］ ）、 增加财务风险 （黄贤

环等， ２０１８［８］； 于建玲等， ２０２１［９］ ）、 降低公司主营

业绩 （杜勇等， ２０１７［３］）。 所谓企业金融化利润追逐

动机， 即企业过分追逐短期利益的短视行为。 企业管

理层采取过分追逐短期利益的短视行为中， 出于个人

私利的考虑， 会降低企业的信息披露质量。 业绩预告

是指上市公司对其未来盈利预测信息的披露。 业绩预

告所发布的前瞻性信息， 直接影响投资者判断企业的

未来前景以及企业未来的长远发展 （Ｃｈｏｉ 等， ２０１１［１０］；
Ｃａｌｌ 等， ２０１４［１１］； 杨道广等， ２０２０［１２］ ）。 企业业绩

预告质量， 诸如业绩预告积极性、 精确度和准确度等

在某些方面受到企业金融化动机的影响， 也就是说，
当企业金融化体现为利润追逐动机时， 为注重短期利

益所采取的短视行为， 会导致代理冲突恶化 （赵林

丹和梁琪， ２０２１［１３］ ）、 会计稳健性降低 （彭俞超等，
２０１８［１４］； 张立光等， ２０２１［１５］ ）， 因而对业绩预告的

积极性、 精确度和准确度产生不利影响。
关于企业金融化的利润追逐动机怎样影响企业业

绩预告质量的问题， 是目前学术界需要深入探究的一

个重要课题。 本文根据投资替代理论， 以 ２００７—
２０２０年中国沪深 Ａ 股非金融类上市公司研究样本的

有效数据， 运用 Ｌｏｇｉｔ 回归方法和 ＯＬＳ 回归方法， 从

业绩预告的积极性、 精确度和准确度三个纬度， 实证

检验企业金融化利润追逐动机对业绩预告质量的影

响， 旨在揭示企业金融化利润追逐动机降低企业业绩

预告质量的影响机制。

二、 文献综述及研究假设

企业金融化利润追逐动机指在实业投资机会短缺

时， 为追求企业利润最大化， 企业热衷于通过金融投

资以获取更高的投资回报率 （Ｏｒｈａｎｇａｚｉ， ２００８［１６］；
Ｄｅｍｉｒ， ２００９［７］）。 金融资产所具有的超额收益特征

成为实体企业金融化的主要原因之一 （Ｄｕｃｈｉｎ 等，
２０１７［１７］）， 一定程度上也反映管理层变得更加短视

（胡奕明等， ２０１７［２］； 杜勇等， ２０１７［３］ ）。 根据投资

替代理论， 当企业热衷于金融投资的超额收益， 管理

层利用金融投资在短期内获取高额利润的同时， 也挤

出了实业投资 （张成思和张步昙， ２０１６［５］ ）， 从而损

害企业未来的主营业绩， 公司经营风险增加 （杜勇

等， ２０１７［３］）， 以及面临更高的财务风险 （黄贤环

等， ２０１８［８］）， 债权人会要求更高的风险溢价， 企业

债务融资成本增加 （白雪莲等， ２０２１［１８］）。 即使企业

利用金融投资对短期业绩和市场表现能够起到粉饰作

用， 坏消息的暂时隐藏带来的是股价崩盘风险增加

（彭俞超等， ２０１８［１４］ ）。 而且， 为追逐金融投资的高

额利润， 实体企业会压缩创新投资， 减少企业创新

（王红建等， ２０１７［１９］ ）， 不利于企业可持续发展， 损

害企业价值 （戚聿东和张任之， ２０１８［２０］）。
企业业绩预告能够向投资者提供具有价值含量的

前瞻性信息， 减少投资者信息风险， 降低信息不对

称， 是影响市场预期的重要方式 （Ｂｅｙｅｒ 等， ２０１０［２１］；
李志生等， ２０１７［２２］）。 管理层和大股东为服务于自身

的某种动机， 会策略性披露业绩预告 （ Ｃｈｅｎｇ 等，
２０１３［２３］； 刘柏和卢家锐， ２０１８［２４］ ）。 综合上述文献，
基于利润追逐动机的企业金融化是股东价值最大化和

管理层私有收益最大化共同作用的结果 （彭俞超和

黄志刚， ２０１８［１］）， 本身存在严重的代理问题 （赵林

丹和梁琪， ２０２１［１３］）， 而企业金融化利润追逐动机导

致企业财务风险和经营风险增加， 以及企业掩盖负面

消息的动机增加。 在企业经营风险增加， 代理冲突恶

化， 以及隐藏经营坏消息动机增加的情况下， 企业会

降低业绩预告质量。 具体而言， 基于利润追逐动机的

企业金融化与业绩预告质量之间存在如下逻辑关系。
其一， 企业金融化利润追逐动机增加了企业业绩

波动。 出于利润追逐动机， 公司为获取金融投资带来

的超额回报， 竞相配置金融资产， 这势必对公司主营

业务产生 “挤出” 效应， 损害主业业绩， 增加公司
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的经营风险和财务风险等 （杜勇等， ２０１７［３］； 黄贤

环等， ２０１８［８］）。 另外， 金融资产投资收益不确定性

较高， 风险收益难以判断， 同时叠加实体企业本身在

金融投资的专业技能、 风险管理能力和信息获取方

面存在明显劣势， 加剧了企业业绩波动 （Ａａｌｂｅｒｓ，
２００８［２５］）。 另一方面， 金融资产本身具有 “风险传染

效应” （黄贤环等， ２０１８［８］ ）， 大多金融资产采用公

允价值计量， 其价格易受利率、 汇率、 资本市场行情

等外部环境因素波动的影响， 产生风险联动性， 加剧

了企业业绩波动 （邹燕等， ２０１３［２６］）。 企业业绩波动

加剧增加了盈余预测难度， 导致盈余预测区间更模

糊， 预测偏差更大。 另外， 企业较高的业绩波动会向

市场传递出企业经营不稳定的信号， 带来对管理层能

力和努力程度的质疑， 甚至造成声誉损失， 增加被解

聘概率 （Ｌｅｅ等， ２０１２［２７］ ）。 为维护自身声誉及职位

安全， 管理层披露业绩预告的积极性降低， 倾向采用

精确度和准确度较低的模糊性披露。
其二， 企业金融化利润追逐动机降低了会计稳健

性。 公司采用稳健的会计政策， 管理层更愿意积极向

投资者提供财务信息， 提高会计信息透明度 （周晓

苏和吴锡皓， ２０１３［２８］）。 另外， 稳健的会计政策有助

于压 缩 会 计 盈 余 估 值 范 围 （吴 锡 皓 和 胡 国 柳，
２０１５［２９］； 张立光等， ２０２１［１５］ ）， 减少盈余管理 （蒋
勇和王晓亮， ２０１９［３０］）， 提升会计信息的可靠性。 企

业基于利润追逐动机配置金融资产， 增加了公司隐藏

坏消息的能力， 降低了会计稳健性 （彭俞超等，
２０１８［１４］）， 最终导致公司披露业绩预告的积极性、 精

确度和准确度降低。
其三， 企业金融化利润追逐动机增加了双重代理

冲突。 企业金融化利润追逐动机表明企业的实业投资

机会短缺 （ Ｏｒｈａｎｇａｚｉ， ２００８［１６］； Ｄｅｍｉｒ， ２００９［７］ ）。
当企业面临投资机会短缺时， 会增加企业的代理冲突

（Ｖａｊｉｈｅ 和 Ａｂｄｏｌｉ， ２０１６［３１］ ）。 基于委托代理理论，
公司管理层、 大股东为追求私有收益最大化， 公司能

够利用金融投资调节业绩 （彭俞超等， ２０１８［１４］）， 为

管理层带来超额报酬， 以及为大股东获取控制权私利

提供便利 （王瑶和黄贤环， ２０２０［３２］）， 增加双重代理

成本 （赵林丹和梁琪， ２０２１［１３］）。 信息披露是减少公

司代理问题的重要手段， 企业披露的业绩预告内容会

被市场参与者捕捉和解读， 从而不利于管理层和大股

东攫取私有收益。 因此， 企业金融化程度越高， 管理

层和大股东有强烈意愿和动机通过减少业绩预告披露

或模糊业绩预告披露内容， 增加市场参与者解读公司

信息的成本， 维持或增加双方的信息不对称程度， 掩

盖代理冲突等负面信息。 综合以上分析， 本文提出以

下假设：
假设 Ｈ： 企业金融化利润追逐动机降低企业业绩

预告质量。

三、 研究设计

（一） 样本选取与数据来源

鉴于 ２００７年执行新会计准则前后对变量指标的

影响差异， 本文选取 ２００７—２０２０ 年我国 Ａ 股上市公

司为研究对象。 为获取有效数据， 依照下述方法对样

本进行处理： （１） 剔除金融保险类样本； （２） 剔除

ＳＴ类样本； （３） 剔除关键数据缺失样本。 最终获得

业绩预告积极性 １７ ３９０ 个公司－年度观测值。 另外，
为准确估算业绩预告的精确度和准确度， 仅保留业绩

预告为点估计或闭区间估计的样本， 共获得 １４ １５９
个公司－年度观测值。 企业业绩预告数据源自 Ｗｉｎｄ
数据库， 其他数据均源自 ＣＳＭＡＲ 数据库。 本文对所

有连续变量的首尾 １％分位数进行缩尾处理， 以控制

极端值对回归结果的影响。
（二） 模型构建

为检验企业金融化与业绩预告质量的关系， 分别

构建 Ｌｏｇｉｔ回归模型 （１） 和 ＯＬＳ 回归模型 （２）、 模

型 （３）：

Ｖｏｌｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｆｉｎｉ，ｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （１）

Ｐｒｅｃｉｓｅｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｆｉｎｉ，ｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （２）

Ｂｉａｓｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｆｉｎｉ，ｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （３）

根据本文的研究假设， 若模型 （１） 中 Ｆｉｎ 的回

归系数显著为负， 则表明企业金融化降低了业绩预告

积极性； 若模型 （２） 中 Ｆｉｎ 的回归系数显著为正，
则表明企业金融化降低了业绩预告精确度； 若模型

（３） 中 Ｆｉｎ 的回归系数显著为正， 则表明企业金融

化降低了业绩预告准确度。
（三） 变量定义

１ 被解释变量。
本文采用业绩预告积极性、 业绩预告精确度和业

绩预告准确度三个指标衡量业绩预告质量。
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业绩预告积极性 （Ｖｏｌ）。 借鉴王玉涛和段梦然

（２０１９） ［３３］、 窦超等 （２０２２） ［３４］的研究， 公司当年业

绩预告属自愿披露， Ｖｏｌ 赋值为 １， 属强制披露， Ｖｏｌ
赋值为 ０。 参考中国证监会 ２００７ 年 １ 月 ３０ 日颁布的

《上市公司信息披露管理办法》 规定， 业绩预告类型

属于 “略增” “续盈” “略减” 和 “不确定” 的样本

为自愿披露； 属于 “扭亏” “首亏” “续亏” “预减”
和 “预增” 的样本为强制披露。

业绩预告精确度 （ Ｐｒｅｃｉｓｅ） 。 本文采用预测净

利润上限与下限差额除以营业收入并取绝对值来

衡量。 Ｐｒｅｃｉｓｅ 值越小 （点估计时为 ０ ） ， 精确度

越高。
业绩预告准确度 （Ｂｉａｓ）。 借鉴王玉涛和段梦然

（２０１９） ［３３］、 常利民 （２０２０） ［３５］的研究， 采用预测净

利润上下限均值与实际净利润差值除以营业收入并取

绝对值来衡量。 Ｂｉａｓ 值越小， 准确度越高。
２ 解释变量。
企业金融化 （Ｆｉｎ）。 借鉴杜勇等 （２０１７） ［３］、 王

红建等 （２０１７） ［１９］的研究， 采用企业持有金融资产与

期末总资产的比值来衡量。 其中金融资产包括： 交易

性金融资产、 发放贷款及垫款净额、 长期股权投资净

额、 买入返售金融资产净额、 衍生金融资产、 投资性

房地产净额、 可供出售金融资产净额、 持有至到期投

资净额。
３ 控制变量。
借鉴 Ｃｈｅｎｇ等 （２０１３） ［２３］、 李志生等 （２０１７） ［２２］

的研究， 本文在模型中引入可能对回归结果产生干扰

的控制变量， 包括： 资产规模 （Ｓｉｚｅ）、 董事会规模

（Ｂｏａｒｄ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 成立年限 （Ａｇｅ）、 现

金净流量 （ＣＦＯ）、 营业收入增长率 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 独立

董事比例 （ Ｉｎｄｒ）、 总资产收益率 （ＲＯＡ）、 是否为

“四大” （ＢＩＧ４）、 产权性质 （ＳＯＥ）、 第一大股东持股

比例 （Ｆｒｉｓｔ）、 是否亏损 （Ｌｏｓｓ）、 机构投资者持股比

例 （ＩＮＳＴ）。 另外， 被解释变量为业绩预告精确度和

准确度时， 控制了披露属性哑变量 （Ｍａｎｄ）， 同时，
控制年度、 行业固定效应。 具体主要变量定义见表 １。

表 １ 主要变量定义

变量类型 变量名称 变量符号 变量定义

被解释变量

业绩预告积极性 Ｖｏｌ 已披露的业绩预告属自愿披露赋值为 １， 属强制披露赋值为 ０
业绩预告精确度 Ｐｒｅｃｉｓｅ （预测净利润上限－预测净利润下限） ／营业收入

业绩预告准确度 Ｂｉａｓ （预测净利润上下限均值－实际净利润） ／营业收入

解释变量 企业金融化 Ｆｉｎ 金融资产 ／期末总资产

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ 年末资产总额的对数

资产负债率 Ｌｅｖ 年末负债总额 ／年末资产总额

营业收入增长率 Ｇｒｏｗｔｈ （本期营业收入－上期营业收入） ／上期营业收入

现金净流量 ＣＦＯ 企业经营活动现金净流量 ／年末资产总额

总资产收益率 ＲＯＡ 净利润与总资产的比值

成立年限 Ａｇｅ 公司成立年限加 １的自然对数

产权性质 ＳＯＥ 控股股东为国有股权赋值为 １， 否则为 ０
第一大股东持股比例 Ｆｒｉｓｔ 年末第一大股东持股数 ／总股数

董事会规模 Ｂｏａｒｄ 董事会人数的对数

独立董事比例 Ｉｎｄｒ 独立董事人数 ／董事会成员人数

机构投资者持股比例 ＩＮＳＴ 机构投资者持股数 ／总股数

是否为 “四大” ＢＩＧ４ 公司聘用国际 “四大” 会计师事务所审计取值为 １， 否则为 ０
是否亏损 Ｌｏｓｓ 当年亏损赋值为 １， 否则为 ０

披露属性哑变量 Ｍａｎｄ 业绩预告属强制披露赋值为 １， 属自愿披露赋值为 ０
行业 Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 虚拟变量

年度 Ｙｅａｒ 虚拟变量

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２报告了本文研究变量描述性统计结果。 Ｖｏｌ
的均值为 ０ ３８４， 说明在已披露业绩预告的公司中，
３８ ４％公司自愿披露业绩预告。 Ｐｒｅｃｉｓｅ 的均值为

０ ０２３， 中位数为 ０ ０１３； Ｂｉａｓ 的均值为 ０ ０１８， 中位

数为 ０ ００６， 这说明大部分上市公司业绩预告的精确

度和准确度低于均值。 Ｆｉｎ 的最小值为 ０， 最大值为

０ ４９２， 均值为 ０ ０６， 标准差 ０ ０９１， 表明公司之间

的金融化程度差异较大， 且部分公司持有的金融资产

比例 较 高， 呈 两 极 分 化 趋 势。 Ｉｎｄｒ 的 最 小 值 为
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０ ３３３， 表明公司独立董事在公司董事会的占比均符

合我国证监会要求董事会中独立董事占比不低于 １ ／ ３
的要求。 ＳＯＥ 的均值为 ０ ２７１， 说明总样本中国企样

本占比为 ２７ １％。 Ｆｒｉｓｔ 的中位数为 ０ ３０９， 说明样本

中一半以上的企业第一大股东持股比例超过 ３０％，
我国企业第一大股东持股比例较高为普遍现象。

表 ２ 描述性统计

变量 样本量 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

Ｖｏｌ １７ ３９０ ０ ３８４ ０ ４８６ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００
Ｐｒｅｃｉｓｅ １４ １５９ ０ ０２３ ０ ０３２ ０ ０００ ０ ０１３ ０ ２２６
Ｂｉａｓ １４ １５９ ０ ０１８ ０ ０４１ ０ ０００ ０ ００６ ０ ３０９
Ｆｉｎ １４ １５９ ０ ０６０ ０ ０９１ ０ ０００ ０ ０２４ ０ ４９２
Ｓｉｚｅ １４ １５９ ２１ ８９８ １ １４８ １９ ６８９ ２１ ７５３ ２５ ３８３
Ｌｅｖ １４ １５９ ０ ４１３ ０ ２１２ ０ ０４８ ０ ４０２ ０ ９２４
ＲＯＡ １４ １５９ ０ ０２６ ０ ０７６ －０ ３６１ ０ ０３２ ０ １９２
Ｇｒｏｗｔｈ １４ １５９ ０ ２０９ ０ ５２２ －０ ６０７ ０ １１９ ３ ５２０
Ａｇｅ １４ １５９ ２ ７９２ ０ ３５２ １ ７９２ ２ ８３３ ３ ４６６
ＣＦＯ １４ １５９ ０ ０４０ ０ ０７０ －０ １７２ ０ ０３９ ０ ２３８
Ｂｏａｒｄ １４ １５９ ２ １１３ ０ １９４ １ ６０９ ２ １９７ ２ ６３９
Ｉｎｄｒ １４ １５９ ０ ３７７ ０ ０５３ ０ ３３３ ０ ３６４ ０ ５７１
ＳＯＥ １４ １５９ ０ ２７１ ０ ４４４ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００
Ｆｒｉｓｔ １４ １５９ ０ ３３２ ０ １４０ ０ ０９１ ０ ３０９ ０ ７０６
ＩＮＳＴ １４ １５９ ０ ２５５ ０ ２３５ ０ ０００ ０ １９２ ０ ７９２
ＢＩＧ４ １４ １５９ ０ ０３２ ０ １７６ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００
Ｌｏｓｓ １４ １５９ ０ １５５ ０ ３６２ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００
Ｍａｎｄ １４ １５９ ０ ６０８ ０ ４８８ ０ ０００ １ ０００ １ ０００

（二） 相关性分析与变量均值检验

表 ３报告了核心变量之间的 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数结

果。 Ｐａｎｅｌ Ａ为业绩预告积极性样本， Ｆｉｎ 与 Ｖｏｌ 的相

关系数为－０ １２６， 在 １％的水平上显著， 说明在不控

制相关变量的情况下， 企业金融化程度越高， 业绩预

告的积极性越低。 Ｐａｎｅｌ Ｂ 为业绩预告精确度和准确

度样本， Ｆｉｎ 与 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的相关系数分别为

０ １４２、 ０ １２２， 均在 １％的水平上显著， 说明在不控

制相关变量的情况下， 企业金融化程度越高， 业绩

预告的精确度和准确度越低。 检验结果初步证实企

业金融化利润追逐动机降低业绩预告质量， 支持本

文假设 Ｈ。

表 ３ 相关性分析

Ｐａｎｅｌ Ａ： 业绩预告积极性 （Ｎ＝ １７ ３９０） Ｐａｎｅｌ Ｂ： 业绩预告精确度和准确度 （Ｎ＝ １４ １５９）

Ｖｏｌ Ｆｉｎ Ｓｉｚｅ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ Ｆｉｎ

Ｖｏｌ １　 　 　 Ｐｒｅｃｉｓｅ １　 　 　

Ｆｉｎ －０ １２６∗∗∗ １ Ｂｉａｓ ０ ４３１∗∗∗ １

Ｓｉｚｅ －０ １４９∗∗∗ ０ ０４７∗∗∗ １ Ｆｉｎ ０ １４２∗∗∗ ０ １２２∗∗∗ １

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 下表同。

　 　 本文依据企业金融化中位数作为分组依据， Ｆｉｎ
高于中位数， 界定为企业金融化高程度组， 否则界定

为企业金融化低程度组。 表 ４报告了业绩预告的积极

性、 精确度和准确度的均值在两组间发生变化的结

果。 相对于企业金融化低程度组， 在企业金融化高程

度组， 业绩预告的积极性、 精确度和准确度均降低，
且均在 １％的水平上显著， 检验结果初步支持了本文

假设 Ｈ。

表 ４ 差异性检验

变量
（１） 企业金融化低程度组 （２） 企业金融化高程度组 （１） ～ （２） 差异检验

样本量 均值 样本量 均值 均值差 ｔ 值
Ｖｏｌ ８ ６９５ ０ ４４１ １ ８ ６９５ ０ ３２６ ６ ０ １１４ ４ １５ ６２２ ６∗∗∗

Ｐｒｅｃｉｓｅ ７ ０８０ ０ ０２１ ５ ７ ０７９ ０ ０２３ ７ －０ ００２ ２ －４ １２８ ６∗∗∗

Ｂｉａｓ ７ ０８０ ０ ０１５ ３ ７ ０７９ ０ ０２１ ２ －０ ００５ ９ －８ ５５６ ８∗∗∗

８０１
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（三） 基准回归分析

表 ５报告了企业金融化对业绩预告的积极性、 精

确度和准确度的基准回归结果。 列 （１） 为 Ｌｏｇｉｔ 回归

结果， 企业金融化 （Ｆｉｎ） 对业绩预告积极性 （Ｖｏｌ）
的回归系数为－２ ４０９ ５， 在 １％的水平上显著， 说明企

业金融化降低了企业披露业绩预告的积极性。 列 （２）
为 ＯＬＳ回归结果， 企业金融化 （Ｆｉｎ） 对业绩预告精

确度 （Ｐｒｅｃｉｓｅ） 的回归系数为 ０ ０３８ ４， 在 １％的水平

上显著， 说明企业金融化降低了业绩预告精确度。 列

（３） 为 ＯＬＳ回归结果， 企业金融化 （Ｆｉｎ） 对业绩预

告准确度 （Ｂｉａｓ） 的回归系数为 ０ ０３４ ０， 在 １％的水

平上显著， 说明企业金融化降低了业绩预告准确度。
上述检验结果联合证实， 企业金融化利润追逐动机降

低企业业绩预告质量， 支持了本文假设 Ｈ。

表 ５ 基准回归结果

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －２ ４０９ ５∗∗∗

（－８ ３７）
０ ０３８ ４∗∗∗

（５ ６９）
０ ０３４ ０∗∗∗

（５ ２０）

Ｓｉｚｅ －０ ０５６ ８∗

（－１ ９２）
－０ ００１ ４∗∗∗

（－２ ６１）
－０ ０００ ５
（－０ ９０）

Ｌｅｖ －１ ４５１ ５∗∗∗

（－９ ３０）
－０ ０３０ ３∗∗∗

（－１０ １５）
－０ ００９ ４∗∗∗

（－２ ８１）

ＲＯＡ ７ ５４９ ７∗∗∗

（１１ ８０）
－０ ０７９ ６∗∗∗

（－６ ２７）
－０ １８１ ６ ∗∗∗

（－１１ ４５）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ７５４ １∗∗∗

（－１２ ３３）
－０ ００４ ２∗∗∗

（－７ １９）
０ ０００ ４
（０ ５７）

Ａｇｅ －０ ９３２ ８∗∗∗

（－１１ ３２）
－０ ０００ ７
（－０ ５４）

－０ ０００ ２
（－０ １６）

ＣＦＯ －１ ０８３ ７∗∗∗

（－３ ３８）
０ ０１５ ３∗∗∗

（２ ７４）
０ ０１９ ０∗∗∗

（２ ７２）

Ｂｏａｒｄ ０ ２５４ ６∗

（１ ６６）
－０ ０００ ６
（－０ ２３）

０ ０００ ０
（０ ０１）

Ｉｎｄｒ ０ ３５５ ３
（０ ６９）

０ ００４ １
（０ ５０）

０ ００８ ３
（０ ８７）

ＳＯＥ －０ ５３１ １∗∗∗

（－７ ２８）
－０ ００６ ２∗∗∗

（－５ ８１）
－０ ００６ ８∗∗∗

（－５ ７９）

Ｆｒｉｓｔ １ ０７３ ７∗∗∗

（５ ６６）
－０ ０００ ９
（－０ ３１）

－０ ０１４ ０∗∗∗

（－４ ３４）

ＩＮＳＴ
－０ １０９ ９
（－１ ０５）

－０ ０００ １
（－０ ０９）

０ ０００ ７
（０ ４３）

续前表

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

ＢＩＧ４
－０ ０５３ ２
（－０ ３４）

－０ ００１ ４
（－０ ９９）

０ ０００ ４
（０ １５）

Ｌｏｓｓ －２ ４１４ １∗∗∗

（－１６ ５２）
０ ００７ ７∗∗∗

（５ ３１）
０ ０１８ ６∗∗∗

（９ ０１）

Ｍａｎｄ －０ ００３ １∗∗∗

（－５ ５０）
－０ ００２ ５∗∗∗

（－３ ６１）

常数项
１ ６３５ ４∗∗

（２ １５）
０ ０５８ ４∗∗∗

（４ ４４）
０ ０３７ ３∗∗∗

（２ ８７）

年度 ／行业 控制 控制 控制

样本量 １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５５ ６ ０ ２２４ ３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２０７ ８

　 　 注： 括号内为经公司层面聚类调整的 ｔ 值 （ｚ 值）， 下表同。

（四） 稳健性检验

１ 替换研究变量度量方式。
借鉴李志生等 （２０１７） ［２２］的研究， 本文采用未达

强制披露标准的样本公司， 企业自愿披露业绩预告，
Ｖｏｌ１取值为 １， 企业未披露业绩预告， Ｖｏｌ１取值为 ０。
借鉴陈胜蓝和王可心 （２０１７） ［３６］的研究， 本文直接采

用预测净利润上限与下限差额除以年初资产总额并取

绝对值衡量业绩预告精确度 （Ｐｒｅｃｉｓｅ１）。 参考宋云玲

和罗玫 （２０１７） ［３７］的研究， 本文采用预测净利润的上

下限均值与实际净利润差值除以年初资产总额并取绝

对值衡量业绩预告准确度 （Ｂｉａｓ１）。 回归结果见表 ６
列 （１） ～列 （３）， Ｆｉｎ 对 Ｖｏｌ１ 的回归系数显著为负，
对 Ｐｒｅｃｉｓｅ１、 Ｂｉａｓ１的回归系数均显著为正。 替换被解

释变量度量方式后， 本文研究结论稳健。
借鉴胡海峰等 （２０２０） ［３８］的研究， 本文将投资性

房地产和长期股权投资从计算 Ｆｉｎ 指标的金融资产中

剔除后度量企业金融化 （Ｆｉｎ１）。 回归结果见表 ６ 列

（４） ～列 （６）， Ｆｉｎ１ 对 Ｖｏｌ 的回归系数显著为负， 对

Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的回归系数均显著为正。 替换解释变量

度量方式后， 本文研究结论稳健。

表 ６ 替换研究变量度量方式

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｖｏｌ１ Ｐｒｅｃｉｓｅ１ Ｂｉａｓ１ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －１ ７９０ １∗∗∗

（－４ ６４）
０ ００３ ３∗∗

（２ ０８）
０ ００５ ２∗∗∗

（３ ０６）

Ｆｉｎ１ －２ ５７３ ２∗∗∗

（－５ ２１）
０ ０２４ ０∗∗

（２ ４５）
０ ０３８ １∗∗∗

（３ ６４）

Ｓｉｚｅ －０ ３３２ ２∗∗∗

（－７ ７９）
－０ ０００ ４∗∗∗

（－２ ８８）
０ ０００ ２
（１ ３１）

－０ ０６７ １∗∗

（－２ ２８）
－０ ００１ ３∗∗

（－２ ２５）
－０ ０００ ４
（－０ ７６）

９０１
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续前表

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｖｏｌ１ Ｐｒｅｃｉｓｅ１ Ｂｉａｓ１ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｌｅｖ －１ １５６ ９∗∗∗

（－４ ８６）
－０ ００６ ３∗∗∗

（－７ ２７）
０ ０００ ８
（０ ８８）

－１ ３７８ ３∗∗∗

（－８ ８０）
－０ ０３２ ５∗∗∗

（－１０ ４４）
－０ ０１０ ７∗∗∗

（－３ １３）

ＲＯＡ
－１ １５１ ２
（－１ ０７）

０ ０１０ ０∗∗

（２ ３８）
－０ ０３４ ９∗∗∗

（－８ ０２）
７ ３７６ １∗∗∗

（１１ ４９）
－０ ０８０ ６∗∗∗

（－６ ３３）
－０ １８２ ７∗∗∗

（－１１ ５１）

Ｇｒｏｗｔｈ ０ ７６５ ２∗∗∗

（７ ９９）
０ ００２ ８∗∗∗

（９ ３１）
０ ００４ ８∗∗∗

（１２ １５）
－０ ７２２ ０∗∗∗

（－１２ ０５）
－０ ００４ ６∗∗∗

（－７ ８１）
０ ０００ １
（０ ２０）

Ａｇｅ －１ ９８０ ４∗∗∗

（－１４ ２８）
－０ ００１ ３∗∗∗

（－２ ８８）
－０ ０００ ５
（－１ ２３）

－０ ９８７ ３∗∗∗

（－１１ ９０）
０ ０００ １
（０ ０８）

０ ０００ ４
（０ ２８）

ＣＦＯ
－０ ３９０ ４
（－０ ９２）

０ ０２０ ２∗∗∗

（９ ９１）
０ ０１５ ６∗∗∗

（６ ９３）
－０ ９４５ ８∗∗∗

（－２ ９３）
０ ０１３ ７∗∗

（２ ４２）
０ ０１７ ８∗∗

（２ ５５）

Ｂｏａｒｄ ０ ２１３ ３
（０ ９７）

０ ０００ ６
（０ ８１）

－０ ０００ ７
（－０ ７６）

０ ３０７ ２∗∗

（２ ０１）
－０ ００１ ３
（－０ ４７）

－０ ０００ ４
（－０ １２）

Ｉｎｄｒ ０ ６１３ ８
（０ ８１）

－０ ００１ １
（－０ ３９）

－０ ００３ ８
（－１ ３０）

０ ４４１ １
（０ ８６）

０ ００３ １
（０ ３８）

０ ００７ ７
（０ ８０）

ＳＯＥ －１ ０５５ ４∗∗∗

（－１１ ３１）
－０ ００２ ７∗∗∗

（－７ ７９）
－０ ００１ ５∗∗∗

（－３ ９１）
－０ ５５３ ９∗∗∗

（－７ ５７）
－０ ００６ ０∗∗∗

（－５ ５０）
－０ ００６ ６∗∗∗

（－５ ５６）

Ｆｒｉｓｔ ０ １１５ ０
（０ ４２）

０ ００３ ２∗∗∗

（３ １１）
－０ ００２ ３∗∗

（－２ ２５）
１ １３８ ８∗∗∗

（５ ９８）
－０ ００１ ８
（－０ ５９）

－０ ０１４ ７∗∗∗

（－４ ５１）

ＩＮＳＴ －０ ７８７ ５∗∗∗

（－５ ６３）
－０ ０００ ０
（－０ ０５）

０ ０００ ０
（０ ０２）

－０ １１５ ５
（－１ １０）

－０ ０００ １
（－０ ０５）

０ ０００ ７
（０ ４２）

ＢＩＧ４
－０ ２６３ ３
（－１ ３８）

－０ ０００ ７
（－１ ０６）

－０ ０００ ７
（－０ ９５）

－０ ０８０ ０
（－０ ５３）

－０ ００１ ０
（－０ ６０）

０ ０００ ９
（０ ３２）

Ｌｏｓｓ －０ ５２８ ９∗∗

（－２ ５０）
０ ００４ ６∗∗∗

（１０ ５２）
０ ００６ ４∗∗∗

（１２ １７）
－２ ４２４ ９∗∗∗

（－１６ ５３）
０ ００７ ７∗∗∗

（５ ３０）
０ ０１８ ６∗∗∗

（８ ９９）

Ｍａｎｄ －０ ００２ ６∗∗∗

（－１１ ９３）
－０ ００１ １∗∗∗

（－４ ６２）
－０ ００２ ７∗∗∗

（－４ ５６）
－０ ００２ ２∗∗∗

（－３ １１）

常数项
１０ ７７４ ５∗∗∗

（９ ８９）
０ ０１８ ８∗∗∗

（４ ９６）
０ ００８ ５∗∗

（２ １１）
１ ６８８ ５∗∗

（２ ２２）
０ ０５８ ５∗∗∗

（４ ３４）
０ ０３８ １∗∗∗

（２ ９１）
年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 １５ ７７３ １４ １５９ １４ １５９ １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １４９ ９ ０ １３２ ５ ０ １４６ ２ ０ ２２１ ０

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２９１ ２ ０ ２０３ ９

　 　 ２ 标准误双重聚类调整。
本文对标准误在公司和时间层面进行双重聚类调

整来缓解异方差和序列自相关问题， 表 ７报告了回归

结果。 结果显示， Ｆｉｎ 对 Ｖｏｌ 的回归系数在 １％的水平

上显著为负， 对 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的回归系数均在 １％的

水平上显著为正。 标准误双重聚类调整后回归结果未

发生实质性改变， 本文研究结论仍成立。

表 ７ 标准误双重聚类调整

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －２ ４０９ ５∗∗∗

（－６ ８７）
０ ０３８ ４∗∗∗

（６ ０６）
０ ０３４ ０∗∗∗

（６ ６１）

Ｓｉｚｅ
－０ ０５６ ８
（－１ ０３）

－０ ００１ ４∗∗

（－２ ２６）
－０ ０００ ５
（－０ ７８）

Ｌｅｖ －１ ４５１ ５∗∗∗

（－９ ５４）
－０ ０３０ ３∗∗∗

（－６ ８５）
－０ ００９ ４∗∗∗

（－２ ９１）

ＲＯＡ ７ ５４９ ７∗∗∗

（６ ２５）
－０ ０７９ ６∗∗∗

（－２ ９４）
－０ １８１ ６∗∗∗

（－６ ２４）

续前表

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ７５４ １∗∗∗

（－５ ９３）
－０ ００４ ２∗∗∗

（－９ ０１）
０ ０００ ４
（０ ９０）

Ａｇｅ －０ ９３２ ８∗∗∗

（－８ ９３）
－０ ０００ ７
（－０ ４６）

－０ ０００ ２
（－０ １６）

ＣＦＯ －１ ０８３ ７∗∗∗

（－３ １８）
０ ０１５ ３∗∗∗

（３ ３０）
０ ０１９ ０∗∗

（２ ４０）

Ｂｏａｒｄ ０ ２５４ ６
（１ ３０）

－０ ０００ ６
（－０ ２５）

０ ０００ ０
（０ ０１）

Ｉｎｄｒ ０ ３５５ ３
（０ ７７）

０ ００４ １
（０ ６０）

０ ００８ ３
（０ ９２）

ＳＯＥ －０ ５３１ １∗∗∗

（－６ ３３）
－０ ００６ ２∗∗∗

（－５ ７８）
－０ ００６ ８∗∗∗

（－５ ２０）

Ｆｒｉｓｔ １ ０７３ ７∗∗∗

（５ ６３）
－０ ０００ ９
（－０ ３４）

－０ ０１４ ０∗∗∗

（－３ ８４）

ＩＮＳＴ
－０ １０９ ９
（－０ ６７）

－０ ０００ １
（－０ ０８）

０ ０００ ７
（０ ３７）

ＢＩＧ４
－０ ０５３ ２
（－０ ３９）

－０ ００１ ４
（－０ ６５）

０ ０００ ４
（０ １７）

０１１
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续前表

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｌｏｓｓ －２ ４１４ １∗∗∗

（－９ ０３）
０ ００７ ７∗∗∗

（４ ８５）
０ ０１８ ６∗∗∗

（５ ７３）

Ｍａｎｄ －０ ００３ １∗∗∗

（－４ １９）
－０ ００２ ５∗∗

（－２ １８）

常数项
１ ６３５ ４
（１ １８）

０ ０５８ ４∗∗∗

（３ ９６）
０ ０３７ ３∗

（１ ９１）
年度 ／行业 控制 控制 控制

样本量 １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５５ ６ ０ ２２４ ３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２０７ ８

　 　 ３ 增加地区层面固定效应。
考虑到公司所在地区层面不随时间动态变化可能

影响业绩预告的积极性、 精确度和准确度。 本文在模

型 （１） ～模型 （３） 中分别加入省份固定效应。 检验

结果见表 ８， Ｆｉｎ 与 Ｖｏｌ 在 １％的水平上显著负相关，
与 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 均在 １％的水平上显著正相关。 增加

地区层面固定效应后， 本文研究结论仍成立。

表 ８ 增加省份固定效应

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －２ ３８４ １∗∗∗

（－８ ３１）
０ ０３８ ５∗∗∗

（５ ７６）
０ ０３３ ３∗∗∗

（５ ０９）

Ｓｉｚｅ －０ ０５３ ３∗

（－１ ８１）
－０ ００１ ５∗∗∗

（－２ ６７）
－０ ０００ ６
（－１ １１）

Ｌｅｖ －１ ４６５ ２∗∗∗

（－９ ３６）
－０ ０３０ ３∗∗∗

（－１０ ２０）
－０ ００８ ９∗∗∗

（－２ ６４）

ＲＯＡ ７ ５１６ ６∗∗∗

（１１ ７０）
－０ ０７９ ４∗∗∗

（－６ ２６）
－０ １８１ ９∗∗∗

（－１１ ４５）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ７６４ ３∗∗∗

（－１２ ３０）
－０ ００４ ２∗∗∗

（－７ １３）
０ ０００ ３
（０ ４６）

Ａｇｅ －０ ９０９ １∗∗∗

（－１１ １１）
－０ ０００ ９
（－０ ６９）

０ ０００ ０
（０ ００）

ＣＦＯ －１ ０９５ ３∗∗∗

（－３ ４１）
０ ０１５ ５∗∗∗

（２ ８４）
０ ０１９ ３∗∗∗

（２ ７９）

Ｂｏａｒｄ ０ ３０３ ５∗

（１ ９６）
－０ ０００ ２
（－０ ０８）

０ ０００ ３
（０ １０）

Ｉｎｄｒ ０ ３８５ ３
（０ ７５）

０ ００３ ４
（０ ４２）

０ ００７ ６
（０ ７９）

ＳＯＥ －０ ５０４ ９∗∗∗

（－６ ７８）
－０ ００６ ８∗∗∗

（－６ １０）
－０ ００６ ９∗∗∗

（－５ ９０）

Ｆｒｉｓｔ １ １００ ７∗∗∗

（５ ８０）
－０ ０００ １
（－０ ０４）

－０ ０１３ ８∗∗∗

（－４ ３１）

ＩＮＳＴ
－０ ０８８ ０
（－０ ８４）

－０ ０００ １
（－０ ０５）

０ ０００ ８
（０ ５１）

ＢＩＧ４
－０ ０７３ ６
（－０ ４８）

－０ ００１ ４
（－０ ９７）

０ ０００ ２
（０ ０９）

Ｌｏｓｓ －２ ４００ ７∗∗∗

（－１６ ４３）
０ ００７ ８∗∗∗

（５ ３４）
０ ０１８ ６∗∗∗

（８ ９５）

Ｍａｎｄ －０ ００３ １∗∗∗

（－５ ４６）
－０ ００２ ４∗∗∗

（－３ ４８）

常数项
１ ２９７ ６∗

（１ ６９）
０ ０５４ ４∗∗∗

（４ ０３）
０ ０３７ ４∗∗∗

（２ ７５）

续前表

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

年度 ／行业 ／省份 控制 控制 控制

样本量 １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５９ ９ ０ ２２５ ８

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２１１ １

４ 更改样本区间。
考虑到 ２００８年金融危机爆发可能对当年及后续

金融市场存在不同程度的影响， 因此， 为保证检验结

论在样本区间选择方面的可靠性， 本文剔除 ２００８ 年

至 ２０１１年的样本， 检验结果如表 ９所示。 结果显示，
Ｆｉｎ 与 Ｖｏｌ 在 １％的水平上显著负相关， 与 Ｐｒｅｃｉｓｅ、
Ｂｉａｓ 均在 １％的水平上显著正相关。 更改样本区间

后， 本文研究结论仍成立。

表 ９ 更改样本区间

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －２ ０３４ ２∗∗∗

（－６ ７５）
０ ０３６ ４∗∗∗

（５ ４８）
０ ０３２ ４∗∗∗

（４ ９０）

Ｓｉｚｅ
－０ ０１５ ６
（－０ ５１）

－０ ００１ ７∗∗∗

（－２ ９５）
－０ ０００ ５
（－０ ８０）

Ｌｅｖ －１ ３８７ ０∗∗∗

（－８ ４３）
－０ ０３１ ３∗∗∗

（－９ ９５）
－０ ０１０ ８∗∗∗

（－３ １２）

ＲＯＡ ８ ６７７ ６∗∗∗

（１１ ７８）
－０ ０８７ ９∗∗∗

（－６ ６５）
－０ １９７ １∗∗∗

（－１２ ０１）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ７３６ ０∗∗∗

（－１１ ２２）
－０ ００４ ３∗∗∗

（－６ ８３）
０ ０００ ２
（０ ２２）

Ａｇｅ －０ ７９４ ８∗∗∗

（－９ ０８）
－０ ０００ ８
（－０ ５９）

－０ ０００ ６
（－０ ４０）

ＣＦＯ －０ ７７５ ５∗∗

（－２ １４）
０ ０１６ ２∗∗∗

（２ ７７）
０ ０２５ ２∗∗∗

（３ ５６）

Ｂｏａｒｄ ０ ２４７ ７
（１ ５１）

－０ ０００ ９
（－０ ３１）

－０ ０００ ４
（－０ １３）

Ｉｎｄｒ ０ ７０８ １
（１ ２６）

０ ００２ ０
（０ ２２）

０ ００６ ４
（０ ６２）

ＳＯＥ －０ ５２０ ６∗∗∗

（－６ ８９）
－０ ００６ ４∗∗∗

（－５ ６４）
－０ ００６ ４∗∗∗

（－５ ６７）

Ｆｒｉｓｔ １ ００３ ３∗∗∗

（５ ０１）
－０ ００１ １
（－０ ３４）

－０ ０１２ ０∗∗∗

（－３ ６３）

ＩＮＳＴ
－０ ０１６ ８
（－０ １５）

０ ０００ ８
（０ ４９）

－０ ０００ ０
（－０ ０１）

ＢＩＧ４
－０ ０７２ ０
（－０ ４５）

－０ ００１ ３
（－０ ８８）

０ ００１ ０
（０ ３２）

Ｌｏｓｓ －２ １９５ １∗∗∗

（－１４ ５７）
０ ００８ ３∗∗∗

（５ ２８）
０ ０１８ ６∗∗∗

（８ ７６）

Ｍａｎｄ －０ ００３ ６∗∗∗

（－６ ４０）
－０ ００３ １∗∗∗

（－４ ２４）

常数项
１ １７２ ８
（１ ４８）

０ ０８１ ４∗∗∗

（５ ６３）
０ ０４１ ２∗∗∗

（３ ０８）
年度 ／行业 控制 控制 控制

样本量 １３ ９２８ １２ ８７３ １２ ８７３

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５５ ７ ０ ２４０ ２

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ １８８ ７

１１１
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（五） 内生性问题检验

１ 工具变量法。
为缓解企业金融化与业绩预告的积极性、 精确

度和准确度之间可能存在反向因果关系导致的内生

性问题， 即企业业绩预告的积极性、 精确度和准确

度较低的企业， 其越可能配置更多的金融资产以获

取超额利润。 基于此， 本文采用工具变量法缓解企

业金融化与业绩预告质量可能存在反向因果导致的

内生性问题。 本文选取 “同年度同行业企业金融化

均值 （Ｆｉｎ＿Ｉｎｄ）” “同年度同省份企业金融化均值

（Ｆｉｎ＿Ｐｒｏ）” 为工具变量。 对工具变量进行相关检验，
Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ ＬＭ 统计量的 Ｐ 值均为０ ０００ ０， 拒

绝不可识别假设； Ｈａｎｓｅｎ Ｊ 统计量的 Ｐ 值均大于

０ １， 说明不存在过度识别问题； Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ
Ｆ 统计量远大于 １５％ （Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ） 的临界值， 说明

不存在弱工具变量问题， 工具变量选取有效。 表 １０
报告了回归结果。 列 （１）、 列 （２） 分别为业绩预告

积极性样本， 及业绩预告精确度、 准确度样本的第一

阶段回归， Ｆｉｎ＿Ｉｎｄ、 Ｆｉｎ＿Ｐｒｏ 均与 Ｆｉｎ 在 １％的水平上

显著正相关。 列 （３） ～列 （５） 为第二阶段回归，
Ｆｉｎ 对 Ｖｏｌ 的回归系数在 １％的水平上显著为负， 对

Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的回归系数均在 １％的水平上显著为

正。 采用工具变量法缓解内生性问题后， 本文研究

结论依然成立。

表 １０ 工具变量法

第一阶段 第二阶段

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ＿Ｉｎｄ ０ ９５９ ２∗∗∗

（１６ １９）
０ ９０７ １∗∗∗

（１５ ７９）

Ｆｉｎ＿Ｐｒｏ ０ ７７３ ６∗∗∗

（２２ ９９）
０ ７７１ １∗∗∗

（２０ ７９）

Ｆｉｎ －０ ５６５ １∗∗∗

（－３ ２２）
０ ０６５ ２∗∗∗

（４ ９２）
０ ０５９ ５∗∗∗

（３ ６３）

Ｓｉｚｅ ０ ００５ ８∗∗∗

（７ ５７）
０ ００５ ４∗∗∗

（６ ５５）
－０ ０１４ ３∗∗∗

（－３ ５９）
－０ ００１ ６∗∗∗

（－５ ２７）
－０ ０００ ７∗

（－１ ７７）

Ｌｅｖ －０ ０７３ ０∗∗∗

（－１６ ９３）
－０ ０７０ ３∗∗∗

（－１５ ４８）
－０ ３０３ １∗∗∗

（－１１ ８７）
－０ ０２８ ３∗∗∗

（－１４ ８８）
－０ ００７ ５∗∗∗

（－３ １８）

ＲＯＡ ０ ００５ ６
（０ ３９）

－０ ００５ ５
（－０ ３８）

０ ８４１ ８∗∗∗

（１１ ８７）
－０ ０７９ ３∗∗∗

（－１５ ６４）
－０ １８１ ２∗∗∗

（－２８ ８８）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ０１１ ７∗∗∗

（－８ ５１）
－０ ０１２ ３∗∗∗

（－８ ６１）
－０ １０８ ８∗∗∗

（－１５ ２６）
－０ ００３ ９∗∗∗

（－７ ４３）
０ ０００ ７
（１ ０９）

Ａｇｅ ０ ０３３ ５∗∗∗

（１５ ７３）
０ ０２２ ６∗∗∗

（９ ５４）
－０ １７７ ３∗∗∗

（－１４ ３１）
－０ ００１ ４
（－１ ５４）

－０ ０００ ９
（－０ ７８）

ＣＦＯ －０ ０６５ ６∗∗∗

（－６ ４９）
－０ ０４５ ９∗∗∗

（－４ １７）
－０ ０７１ ３
（－１ ３９）

０ ０１６ ５∗∗∗

（４ ２１）
０ ０２０ ２∗∗∗

（４ １４）

Ｂｏａｒｄ －０ ０３０ １∗∗∗

（－７ ０１）
－０ ０２１ ０∗∗∗

（－４ ４６）
０ ０４０ ８∗

（１ ８６）
－０ ０００ ０
（－０ ０１）

０ ０００ ６
（０ ２９）

Ｉｎｄｒ －０ ０５６ １∗∗∗

（－３ ７２）
－０ ０３５ ５∗∗

（－２ ２０）
０ ０６２ ４
（０ ８３）

０ ００４ ９
（０ ８６）

０ ００９ １
（１ ２９）

ＳＯＥ ０ ０１０ ５∗∗∗

（６ １０）
０ ００５ １∗∗∗

（２ ６８）
－０ ０９７ ６∗∗∗

（－１１ ３３）
－０ ００６ ３∗∗∗

（－９ ４０）
－０ ００６ ９∗∗∗

（－８ ３１）

Ｆｒｉｓｔ －０ ０３６ ２∗∗∗

（－７ ０５）
－０ ０２３ ５∗∗∗

（－４ ２１）
０ ２０１ ８∗∗∗

（７ ６９）
－０ ０００ ２
（－０ １０）

－０ ０１３ ３∗∗∗

（－５ ３９）

ＩＮＳＴ ０ ００８ ６∗∗∗

（２ ６１）
０ ００３ ６
（１ ０２）

－０ ０３２ ８∗∗

（－２ ００）
－０ ０００ ２
（－０ １９）

０ ０００ ６
（０ ３９）

ＢＩＧ４ ０ ００２ ５
（０ ６８）

０ ００５ ５
（１ ３３）

－０ ００６ ３
（－０ ３５）

－０ ００１ ７
（－１ １５）

０ ０００ １
（０ ０８）

Ｌｏｓｓ ０ ００６ ９∗∗∗

（２ ５８）
０ ００２ ７
（０ ９８）

－０ ２２８ ７∗∗∗

（－１７ ２１）
０ ００７ ７∗∗∗

（７ ８１）
０ ０１８ ６∗∗∗

（１５ ３１）

Ｍａｎｄ ０ ０１３ ５∗∗∗

（８ ２８）
－０ ００３ ５∗∗∗

（－５ ７７）
－０ ００２ ９∗∗∗

（－３ ８７）

常数项
－０ １２８ ４∗∗∗

（－６ ４１）
－０ １４２ ６∗∗∗

（－６ ３４）
０ ９７１ ０∗∗∗

（９ ９１）
０ ０５９ ０∗∗∗

（７ ５９）
０ ０３７ ８∗∗∗

（３ ９３）
年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制
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续前表

第一阶段 第二阶段

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｆｉｎ Ｆｉｎ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

样本量 １７ ３９０ １４ １５９ １７ ３９０ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １７４ ４ ０ １７３ ５ ０ ２１７ ８ ０ １５０ ４ ０ ２２１ ５

ＫＰ ｒｋ ＬＭ （Ｐ 值） ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０

Ｈａｎｓｅｎ Ｊ （Ｐ 值） ０ ５１５ ８ ０ ２３８ ３ ０ ５３３ ５

ＣＤ Ｗａｌｄ Ｆ 值 ３９７ １９４ ３５４ ８７０

　 　 ２ 倾向得分匹配法 （ＰＳＭ）。
本文采用倾向得分匹配法控制可能存在不可观测

因素引起的内生性问题。 以企业金融化年度行业均值

进行分组， 设置虚拟变量 ＦｉｎＤ， 高于年度行业均值

样本为企业金融化较高组 （处理组）， ＦｉｎＤ 赋值为

１， 其他样本属于企业金融化较低组 （控制组），
ＦｉｎＤ 赋值为 ０。 选取企业规模 （ Ｓｉｚｅ）、 成立年限

（Ａｇｅ）、 总资产收益率 （ＲＯＡ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、
董事会规模 （Ｂｏａｒｄ）、 现金净流量 （ＣＦＯ）、 独立董

事比例 （Ｉｎｄｒ）、 企业成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ） 和产权性质

（ＳＯＥ） 等变量为匹配协变量， 采用 １ ∶ １ 近邻匹配

（卡尺范围 ０ ０５）。 将匹配后的样本再次进行回归，
表 １１报告了检验结果。 结果显示， ＦｉｎＤ 对 Ｖｏｌ 的回

归系数在 １％的水平上显著为负， 对 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的
回归系数均在 １％的水平上显著为正。 采用倾向得分

匹配法缓解内生性问题后， 本文研究结论依然成立。

表 １１ 倾向得分匹配法 （ＰＳＭ）

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

ＦｉｎＤ －０ ３８９ ７∗∗∗

（－６ ３８）
０ ００２ ７∗∗∗

（２ ８４）
０ ００２ ７∗∗∗

（２ ６４）

Ｓｉｚｅ
－０ ０２０ ８
（－０ ５３）

－０ ００１ ７∗∗

（－２ ２７）
０ ０００ ３
（０ ４３）

Ｌｅｖ －１ ５２８ ４∗∗∗

（－７ ２７）
－０ ０３０ ７∗∗∗

（－７ ２２）
－０ ０１５ ３∗∗∗

（－３ ６５）

ＲＯＡ ６ ５５３ ８∗∗∗

（７ ５６）
－０ ０９４ ８∗∗∗

（－５ ２４）
－０ １８７ ６∗∗∗

（－８ ４３）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ５０２ ２∗∗∗

（－６ ０４）
－０ ００５ ７∗∗∗

（－５ ３８）
－０ ００２ ０
（－１ ６３）

Ａｇｅ －０ ９８５ ３∗∗∗

（－８ ４６）
－０ ０００ １
（－０ ０９）

－０ ０００ ２
（－０ １０）

ＣＦＯ
－０ ５２８ ９
（－１ １４）

０ ０１１ ３
（１ ３７）

０ ０３２ ９∗∗∗

（３ ２５）

Ｂｏａｒｄ ０ １９２ ９
（０ ９２）

－０ ００２ ４
（－０ ７３）

０ ００１ １
（０ ２９）

Ｉｎｄｒ １ ２７４ ５∗

（１ ７６）
０ ００８ ４
（０ ７８）

０ ０１１ ６
（０ ９８）

ＳＯＥ －０ ５２１ ５∗∗∗

（－５ ５６）
－０ ００６ １∗∗∗

（－４ ２３）
－０ ００６ ６∗∗∗

（－４ ４３）

续前表

（１） （２） （３）

Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｒｉｓｔ ０ ９９１ ３∗∗∗

（３ ９４）
－０ ００１ ５
（－０ ３５）

－０ ０１６ ４∗∗∗

（－４ ０４）

ＩＮＳＴ －０ ２４８ ４∗

（－１ ７３）
－０ ００１ １
（－０ ４９）

０ ００２ ６
（１ １０）

ＢＩＧ４ ０ ０２９ ０
（０ １４）

－０ ００１ ８
（－０ ８４）

－０ ００１ ６
（－０ ６２）

Ｌｏｓｓ －２ ７２８ ３∗∗∗

（－１０ ９２）
０ ００６ ６∗∗∗

（３ ２８）
０ ０１８ ０∗∗∗

（６ ８０）

Ｍａｎｄ －０ ００４ ３∗∗∗

（－５ ０６）
－０ ００２ ７∗∗∗

（－２ ８０）

常数项
０ ７２６ ６
（０ ６９）

０ ０５９ ７∗∗∗

（３ ６０）
０ ０１９ ６
（１ １２）

年度 ／行业 控制 控制 控制

样本量 ７ ８５８ ６ ５４５ ６ ５４５

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５０ ７ ０ ２２４ ０

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２０９ ７

五、 影响机制检验

依据前文的理论分析， 企业金融化利润追逐动机

通过加剧企业业绩波动、 降低会计稳健性、 以及增加

双重代理成本等， 进而降低企业业绩预告质量。 借鉴

温忠麟等 （ ２００４） ［３９］ 的研究， 设置中介效应模型

（４） ～模型 （６）， 逐步进行分析。 模型 （４） 检验结

果已经在基准回归中证实， 并列示于表 ５。 以下继续

采用模型 （５） 检验 Ｆｉｎ 对中介变量 ＭＶ 的回归系数

α１， 若 α１ 显著则进行最后一步； 最后一步采用模型

（６） 检验 Ｆｉｎ 的回归系数 γ１ 和 ＭＶ 的回归系数 γ２，
若 γ２ 显著但 γ１ 不显著， 存在完全中介效应； γ１ 与

γ２ 均显著， 存在部分中介效应。

ＭＦ ｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｆｉｎｉ，ｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （４）

ＭＶｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｆｉｎｉ，ｔ＋α２Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ
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＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （５）

ＭＦ ｉ，ｔ ＝γ０＋γ１Ｆｉｎｉ，ｔ＋γ２ＭＶｉ，ｔ＋γ３Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉ，ｔ
＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （６）

ＭＦ 为被解释变量， 分别为模型 （１） ～模型 （３）
中的 Ｖｏｌ、 Ｐｒｅｃｉｓｅ 和 Ｂｉａｓ； ＭＶ 为中介变量， 分别为企

业业绩波动 （ＳｔｄＲｏａ）、 会计稳健性 （Ｃｓｃｏｒｅ）、 第一

类代理成本 （ＡＣ１） 和第二类代理成本 （ＡＣ２）。
（一） 企业业绩波动中介路径

参考张瑞君和李小荣 （２０１２） ［４０］的研究， 本文采

用前后 ３年期总资产收益率的标准差衡量企业业绩波

动 （ＳｔｄＲｏａ）。 检验结果见表 １２。 列 （１）、 列 （２）

中， Ｆｉｎ 对 ＳｔｄＲｏａ 的回归系数均在 １％的水平上显著为

正， 表明企业金融化程度越高， 企业业绩波动越大。
列 （３） 中， ＳｔｄＲｏａ 的回归系数在 １％的水平上显著为

负， 说明企业业绩波动越大， 企业披露业绩预告的积

极性越低； Ｆｉｎ 的回归系数同时在 １％的水平上显著为

负， 说明企业金融化利润追逐动机通过加剧企业业绩

波动， 进而降低了业绩预告积极性。 列 （４）、 列 （５）
中， ＳｔｄＲｏａ 的回归系数均在 １％的水平上显著为正， 说

明企业业绩波动越大， 业绩预告的精确度和准确度越

低； Ｆｉｎ 的回归系数同时均在 １％的水平上显著为正，
说明企业金融化利润追逐动机通过加剧企业业绩波动，
进而降低了业绩预告的精确度和准确度。

表 １２ 企业业绩波动中介路径

（１） （２） （３） （４） （５）

ＳｔｄＲｏａ ＳｔｄＲｏａ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ ０ ０３７ ６∗∗∗

（６ ５２）
０ ０３２ ０∗∗∗

（４ ７２）
－２ ０７１ ７∗∗∗

（－７ ５２）
０ ０３４ ２∗∗∗

（５ ２１）
０ ０２９ ０∗∗∗

（４ ５０）

ＳｔｄＲｏａ －１８ ６６２ ９∗∗∗

（－１１ ７３）
０ １３０ ０∗∗∗

（１１ １７）
０ １５８ ８∗∗∗

（１１ ０９）

Ｓｉｚｅ －０ ００２ ３∗∗∗

（－４ ０５）
－０ ００３ ０∗∗∗

（－４ ４８）
－０ ０８２ ２∗∗∗

（－２ ８７）
－０ ００１ ０∗∗

（－１ ９８）
－０ ０００ ０
（－０ ０４）

Ｌｅｖ －０ ００９ ７∗∗∗

（－２ ８１）
－０ ０１０ ７∗∗∗

（－２ ６４）
－１ ４５０ ８∗∗∗

（－９ ２７）
－０ ０２８ ９∗∗∗

（－１０ ０７）
－０ ００７ ７∗∗

（－２ ３７）

ＲＯＡ －０ ２９６ ３∗∗∗

（－２２ ５６）
－０ ３４０ １∗∗∗

（－２４ ０３）
９ ０８９ ０∗∗∗

（１３ ０７）
－０ ０３５ ４∗∗∗

（－２ ９９）
－０ １２７ ６∗∗∗

（－８ ８８）

Ｇｒｏｗｔｈ ０ ００４ ４∗∗∗

（４ ９３）
０ ００３ ９∗∗∗

（３ ７２）
－０ ８２３ ８∗∗∗

（－１１ ４９）
－０ ００４ ７∗∗∗

（－７ ９０）
－０ ０００ ２
（－０ ３１）

Ａｇｅ ０ ００１ ３
（０ ８６）

－０ ００１ １
（－０ ５７）

－０ ９０３ ９∗∗∗

（－１１ ４７）
－０ ０００ ６
（－０ ４６）

－０ ０００ ０
（－０ ０４）

ＣＦＯ ０ ０４８ ０∗∗∗

（６ ９１）
０ ０５７ ２∗∗∗

（６ ７５）
－１ ３３４ ４∗∗∗

（－４ １５）
０ ００７ ８
（１ ４７）

０ ００９ ９
（１ ４６）

Ｂｏａｒｄ
－０ ０００ ８
（－０ ２７）

０ ０００ ３
（０ ０９）

０ ２０２ １
（１ ３７）

－０ ０００ ７
（－０ ２５）

－０ ０００ ０
（－０ ０１）

Ｉｎｄｒ ０ ０００ ７
（０ ０７）

０ ００４ ５
（０ ３７）

０ ３３１ ８
（０ ６６）

０ ００３ ５
（０ ４３）

０ ００７ ６
（０ ８２）

ＳＯＥ －０ ００５ ９∗∗∗

（－５ ５０）
－０ ００８ ４∗∗∗

（－６ ６９）
－０ ５５４ ２∗∗∗

（－８ ０８）
－０ ００５ １∗∗∗

（－４ ９８）
－０ ００５ ５∗∗∗

（－４ ７９）

Ｆｒｉｓｔ －０ ００９ ０∗∗∗

（－２ ６３）
－０ ００７ ６∗

（－１ ９０）
０ ９２９ ７∗∗∗

（５ ０６）
０ ０００ １
（０ ０２）

－０ ０１２ ８∗∗∗

（－４ １２）

ＩＮＳＴ ０ ０００ ５
（０ ３０）

０ ０００ ８
（０ ３９）

－０ １００ ５
（－０ ９８）

－０ ０００ ３
（－０ １６）

０ ０００ ６
（０ ３６）

ＢＩＧ４ ０ ００１ ４
（０ ７９）

０ ００１ ０
（０ ５３）

－０ ０２１ ３
（－０ １４）

－０ ００１ ６
（－１ ０７）

０ ０００ ２
（０ ０８）

Ｌｏｓｓ ０ ０１２ ９∗∗∗

（７ ７９）
０ ００４ ６∗∗

（２ ５５）
－１ ９５３ ４∗∗∗

（－１３ ８７）
０ ００７ １∗∗∗

（５ ０３）
０ ０１７ ９∗∗∗

（８ ７５）

Ｍａｎｄ ０ ０１２ ２∗∗∗

（１３ ３２）
－０ ００４ ７∗∗∗

（－８ ４８）
－０ ００４ ５∗∗∗

（－６ ３５）

常数项
０ １１２ １∗∗∗

（７ ２１）
０ １２２ ７∗∗∗

（６ ６８）
３ ０２１ ４∗∗∗

（４ １５）
０ ０４２ ４∗∗∗

（３ ３７）
０ ０１７ ８
（１ ４３）

年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 １７ ３９０ １４ １５９ １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ２７９ ０ ０ ３１６ ８ ０ １８７ ５ ０ ２５２ ８

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２３８ ９

４１１
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（二） 会计稳健性中介路径

本文采用 Ｋｈａｎ和Ｗａｔｔｓ （２００９） ［４１］的模型计算会

计稳健性 （Ｃｓｃｏｒｅ）， Ｃｓｃｏｒｅ 指数越大， 会计稳健性越

高。 检验结果见表 １３。 列 （１）、 列 （２） 中， Ｆｉｎ 对

Ｃｓｃｏｒｅ 的回归系数均在 １％的水平上显著为负， 说明

企业金融化程度越高， 会计稳健性越低。 列 （ ３）
中， Ｃｓｃｏｒｅ 的回归系数在 ５％的水平上显著为正， 说

明会计稳健性越高， 企业披露业绩预告的积极性越

高； Ｆｉｎ 的回归系数同时在 １％的水平上显著为负，
说明企业金融化利润追逐动机通过降低会计稳健性，
进而降低了业绩预告积极性。 列 （４）、 列 （５） 中，
Ｃｓｃｏｒｅ 的回归系数均在 １％的水平上显著为负， 说明

会计稳健性越高， 业绩预告的精确度和准确度越高；
Ｆｉｎ 的回归系数同时均在 １％的水平上显著为正， 说

明企业金融化利润追逐动机通过降低会计稳健性， 进

而降低了业绩预告的精确度和准确度。

表 １３ 会计稳健性中介路径

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｃｓｃｏｒｅ Ｃｓｃｏｒｅ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ －０ ０２２ ９∗∗∗

（－２ ７５）
－０ ０２４ ７∗∗∗

（－２ ６４）
－２ ４０５ ３∗∗∗

（－８ ３５）
０ ０３８ １∗∗∗

（５ ６６）
０ ０３３ ８∗∗∗

（５ １７）

Ｃｓｃｏｒｅ ０ ３２３ ３∗∗

（２ １４）
－０ ０１０ ３∗∗∗

（－５ ０５）
－０ ０１０ １∗∗∗

（－３ ６８）

Ｓｉｚｅ ０ ０００ ７
（０ ６４）

０ ００２ ４∗∗

（２ ０５）
－０ ０５６ １∗

（－１ ９０）
－０ ００１ ４∗∗

（－２ ５８）
－０ ０００ ５
（－０ ８６）

Ｌｅｖ ０ ３０７ ７∗∗∗

（５３ ２４）
０ ３１８ ８∗∗∗

（４８ ５７）
－１ ５５３ １∗∗∗

（－９ ５２）
－０ ０２７ １∗∗∗

（－８ ６３）
－０ ００６ ２∗

（－１ ７２）

ＲＯＡ －０ ０３９ ０∗∗

（－２ １１）
－０ ０３９ １∗∗

（－２ ０１）
７ ６０９ ８∗∗∗

（１１ ８８）
－０ ０８０ ０∗∗∗

（－６ ３１）
－０ １８２ ０∗∗∗

（－１１ ４７）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ００３ １
（－１ ５７）

－０ ００３ ０
（－１ ３８）

－０ ７５２ ８∗∗∗

（－１２ ３２）
－０ ００４ ３∗∗∗

（－７ ２４）
０ ０００ ４
（０ ５３）

Ａｇｅ
－０ ００２ ４
（－１ １１）

－０ ００１ ５
（－０ ５４）

－０ ９３２ ５∗∗∗

（－１１ ３２）
－０ ０００ ７
（－０ ５６）

－０ ０００ ２
（－０ １７）

ＣＦＯ －０ ０２２ ３∗

（－１ ７８）
－０ ０３１ ５∗∗

（－２ １７）
－１ ０８４ ２∗∗∗

（－３ ３８）
０ ０１４ ９∗∗∗

（２ ６９）
０ ０１８ ６∗∗∗

（２ ６８）

Ｂｏａｒｄ
－０ ００４ ６
（－０ ８８）

－０ ００１ ８
（－０ ３０）

０ ２５５ ４∗

（１ ６７）
－０ ０００ ６
（－０ ２４）

０ ０００ ０
（０ ００）

Ｉｎｄｒ
－０ ０２９ ８
（－１ ６３）

－０ ０１７ ３
（－０ ８４）

０ ３６６ ７
（０ ７１）

０ ００３ ９
（０ ４７）

０ ００８ ２
（０ ８５）

ＳＯＥ ０ ０００ ４
（０ １８）

０ ００１ ６
（０ ６８）

－０ ５３０ ５∗∗∗

（－７ ２７）
－０ ００６ ２∗∗∗

（－５ ８２）
－０ ００６ ８∗∗∗

（－５ ７９）

Ｆｒｉｓｔ
－０ ０００ ８
（－０ １５）

０ ００３ ４
（０ ５５）

１ ０７２ ７∗∗∗

（５ ６５）
－０ ０００ ９
（－０ ３０）

－０ ０１４ ０∗∗∗

（－４ ３４）

ＩＮＳＴ ０ ００４ ４
（１ １１）

－０ ００５ １
（－１ １８）

－０ １１０ ２
（－１ ０５）

－０ ０００ ２
（－０ １２）

０ ０００ ６
（０ ４０）

ＢＩＧ４ －０ ０１１ ４∗∗∗

（－２ ５９）
－０ ００５ ８
（－１ １３）

－０ ０５０ ７
（－０ ３３）

－０ ００１ ５
（－１ ０３）

０ ０００ ３
（０ １２）

Ｌｏｓｓ
－０ ００１ ５
（－０ ３６）

０ ００１ ６
（０ ３３）

－２ ４１０ ７∗∗∗

（－１６ ５１）
０ ００７ ８∗∗∗

（５ ３３）
０ ０１８ ７∗∗∗

（９ ０３）

Ｍａｎｄ
－０ ００１ ８
（－０ ８８）

－０ ００３ １∗∗∗

（－５ ５５）
－０ ００２ ６∗∗∗

（－３ ６４）

常数项
－０ １２２ ５∗∗∗

（－４ ９７）
－０ １９２ １∗∗∗

（－６ ８６）
１ ６４８ ３∗∗

（２ １７）
０ ０５６ ４∗∗∗

（４ ３２）
０ ０３５ ４∗∗∗

（２ ７４）
年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 １７ ３９０ １４ １５９ １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ３７５ １ ０ ４１４ ９ ０ １５６ ９ ０ ２２５ ０

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２０７ ９

（三） 双重代理成本中介路径

借鉴杨德明等 （２００９） ［４２］的研究， 本文采用管理

费用率 （管理费用 ／营业收入） 衡量第一类代理成本

（ＡＣ１）， 采用其他应收款占期末总资产比重衡量第二

类代理成本 （ＡＣ２）。 第一类代理成本中介路径检验

结果见表 １４。 列 （１）、 列 （２） 中， Ｆｉｎ 对 ＡＣ１的回

５１１
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归系数均在 １％的水平上显著为正， 说明企业金融化

程度越高， 第一类代理成本越高。 列 （３） 中， ＡＣ１
的回归系数在 １％的水平上显著为负， 说明第一类代

理成本越高， 企业披露业绩预告的积极性越低； Ｆｉｎ
的回归系数同时在 １％的水平上显著为负， 说明企业

金融化利润追逐动机通过增加第一类代理成本， 进而

降低了业绩预告积极性。 列 （４）、 列 （５） 中， ＡＣ１
的回归系数均在 １％的水平上显著为正， 说明第一类

代理成本越高， 业绩预告的精确度和准确度越低；
Ｆｉｎ 的回归系数同时均在 １％的水平上显著为正， 说

明企业金融化利润追逐动机通过增加公司第一类代理

成本， 从而降低了业绩预告的精确度和准确度。

表 １４ 第一类代理成本中介路径

（１） （２） （３） （４） （５）

ＡＣ１ ＡＣ１ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ ０ １２６ ０∗∗∗

（７ ２９）
０ １１１ ３∗∗∗

（６ ５８）
－２ １６４ ５∗∗∗

（－７ ５０）
０ ０２２ ５∗∗∗

（３ ７９）
０ ０１７ ７∗∗∗

（２ ８２）

ＡＣ１ －２ ４２９ １∗∗∗

（－６ ６１）
０ １４２ ４∗∗∗

（１５ １０）
０ １４６ ５∗∗∗

（１２ ６１）

Ｓｉｚｅ －０ ０１８ ５∗∗∗

（－１３ ３６）
－０ ０１９ １∗∗∗

（－１１ ９８）
－０ ０９０ ２∗∗∗

（－２ ９８）
０ ００１ ３∗∗∗

（２ ９１）
０ ００２ ３∗∗∗

（４ ４０）

Ｌｅｖ －０ ０７５ １∗∗∗

（－９ ５８）
－０ ０７５ ３∗∗∗

（－８ ７４）
－１ ６６３ ５∗∗∗

（－１０ ５２）
－０ ０１９ ６∗∗∗

（－７ ０２）
０ ００１ ６
（０ ４７）

ＲＯＡ －０ １７２ ９∗∗∗

（－７ ７１）
－０ １７４ ５∗∗∗

（－７ １９）
７ ２４９ ５∗∗∗

（１１ ３５）
－０ ０５４ ８∗∗∗

（－４ ５５）
－０ １５６ ０∗∗∗

（－１０ ４４）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ０１３ ２∗∗∗

（－９ ４３）
－０ ０１４ ０∗∗∗

（－９ ０４）
－０ ７８９ ７∗∗∗

（－１２ ５０）
－０ ００２ ３∗∗∗

（－４ ２４）
０ ００２ ５∗∗∗

（３ ６７）

Ａｇｅ ０ ００２ ４
（０ ６５）

０ ００３ １
（０ ７４）

－０ ９３６ ６∗∗∗

（－１１ ４１）
－０ ００１ １
（－０ ９８）

－０ ０００ ７
（－０ ５４）

ＣＦＯ －０ ０４６ ０∗∗∗

（－３ ５６）
－０ ０６３ ０∗∗∗

（－４ ２６）
－１ １２０ ９∗∗∗

（－３ ４９）
０ ０２４ ２∗∗∗

（４ ８４）
０ ０２８ ２∗∗∗

（４ ２６）

Ｂｏａｒｄ ０ ００９ ０
（１ ２２）

０ ００７ ９
（０ ９０）

０ ２６７ ５∗

（１ ７５）
－０ ００１ ８
（－０ ７４）

－０ ００１ １
（－０ ３９）

Ｉｎｄｒ ０ ０７２ ６∗∗∗

（３ ２７）
０ ０７４ ６∗∗∗

（２ ９０）
０ ４９７ ２
（０ ９６）

－０ ００６ ６
（－０ ８７）

－０ ００２ ６
（－０ ２９）

ＳＯＥ
－０ ００１ ７
（－０ ５９）

－０ ００２ ５
（－０ ７９）

－０ ５２７ ７∗∗∗

（－７ １７）
－０ ００５ ８∗∗∗

（－６ ３２）
－０ ００６ ４∗∗∗

（－６ １０）

Ｆｒｉｓｔ －０ ０３８ ３∗∗∗

（－４ ７７）
－０ ０３５ ４∗∗∗

（－４ ０９）
０ ９９６ ４∗∗∗

（５ ２１）
０ ００４ １
（１ ５６）

－０ ００８ ８∗∗∗

（－３ ０３）

ＩＮＳＴ
－０ ００３ １
（－０ ７７）

－０ ００６ ７
（－１ ４８）

－０ １２７ ７
（－１ ２１）

０ ０００ ８
（０ ５６）

０ ００１ ７
（１ ０８）

ＢＩＧ４ ０ ０１４ ６∗∗∗

（２ ７１）
０ ０１６ ３∗∗

（２ ４１）
－０ ０３３ ８
（－０ ２２）

－０ ００３ ８∗∗

（－２ ４５）
－０ ００２ ０
（－０ ９０）

Ｌｏｓｓ ０ ０２８ ０∗∗∗

（８ １３）
０ ０２３ ３∗∗∗

（６ ３４）
－２ ３４６ ４∗∗∗

（－１６ １３）
０ ００４ ４∗∗∗

（３ ４６）
０ ０１５ ２∗∗∗

（８ ２７）

Ｍａｎｄ ０ ００８ ２∗∗∗

（５ ０２）
－０ ００４ ３∗∗∗

（－８ ２２）
－０ ００３ ７∗∗∗

（－５ ４１）

常数项
０ ４６５ ９∗∗∗

（１４ ３０）
０ ４７４ ２∗∗∗

（１２ ４１）
２ ５７３ １∗∗∗

（３ ３０）
－０ ００９ １
（－０ ８１）

－０ ０３２ ２∗∗∗

（－２ ７３）
年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 １７ ３９０ １４ １５９ １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ３２０ ２ ０ ３２０ ９ ０ ２６４ ０ ０ ２９２ ９

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２１０ ７

　 　 第二类代理成本中介路径检验结果见表 １５。 列

（１）、 列 （２） 中， Ｆｉｎ 对 ＡＣ２ 的回归系数均在 ５％的

水平上显著为正， 说明企业金融化程度越高， 第二类

代理成本越高。 列 （３） 中， ＡＣ２ 的回归系数在 １％
的水平上显著为负， 说明第二类代理成本越高， 企业

披露业绩预告的积极性越低； Ｆｉｎ 的回归系数同时在

１％的水平上显著为负， 说明企业金融化利润追逐动

机通过增加第二类代理成本， 从而降低了业绩预告积

极性。 列 （４）、 列 （５） 中， ＡＣ２ 的回归系数均在

１％的水平上显著为正， 说明第二类代理成本越高，
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业绩预告的精确度和准确度越低； Ｆｉｎ 的回归系数同

时均在 １％的水平上显著为负， 说明企业金融化利润

追逐动机通过增加公司第二类代理成本， 从而降低了

业绩预告的精确度和准确度。

表 １５ 第二类代理成本中介路径

（１） （２） （３） （４） （５）

ＡＣ２ ＡＣ２ Ｖｏｌ Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ ０ ００８ ０∗∗

（２ ５２）
０ ００４ ６∗∗

（１ ９９）
－２ ３８２ ０∗∗∗

（－８ ３０）
０ ０３８ ０∗∗∗

（５ ６５）
０ ０３３ ３∗∗∗

（５ １１）

ＡＣ２ －３ ６９７ ６∗∗∗

（－３ ２９）
０ ０７０ ５∗∗∗

（３ ２４）
０ １６６ ６∗∗∗

（５ ６３）

Ｓｉｚｅ －０ ００１ ３∗∗∗

（－３ ４０）
－０ ００１ ２∗∗∗

（－５ ０１）
－０ ０６０ ３∗∗

（－２ ０４）
－０ ００１ ３∗∗

（－２ ４９）
－０ ０００ ３
（－０ ５７）

Ｌｅｖ ０ ０１９ ２∗∗∗

（９ ２７）
０ ０１８ ５∗∗∗

（１４ ３５）
－１ ３７９ ５∗∗∗

（－８ ７４）
－０ ０３１ ６∗∗∗

（－１０ ５４）
－０ ０１２ ５∗∗∗

（－３ ８２）

ＲＯＡ －０ ０３２ ６∗∗∗

（－５ ５２）
－０ ０３５ ８∗∗∗

（－８ ８７）
７ ５５０ ５∗∗∗

（１１ ８０）
－０ ０７７ １∗∗∗

（－６ １２）
－０ １７５ ６∗∗∗

（－１１ ２５）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０ ０００ ３
（－０ ５６）

－０ ０００ ５
（－１ １３）

－０ ７５９ ９∗∗∗

（－１２ ３２）
－０ ００４ ２∗∗∗

（－７ １３）
０ ０００ ５
（０ ６８）

Ａｇｅ ０ ００１ ８∗

（１ ８８）
０ ００１ ７∗∗

（２ ５７）
－０ ９２６ ８∗∗∗

（－１１ ２２）
－０ ０００ ８
（－０ ６４）

－０ ０００ ５
（－０ ３７）

ＣＦＯ －０ ０２０ ７∗∗∗

（－５ ３０）
－０ ０２１ ９∗∗∗

（－７ ０９）
－１ １７６ ９∗∗∗

（－３ ６４）
０ ０１６ ８∗∗∗

（３ ０４）
０ ０２２ ６∗∗∗

（３ ２９）

Ｂｏａｒｄ
－０ ０００ ３
（－０ １２）

－０ ０００ １
（－０ ０７）

０ ２５０ ２
（１ ６３）

－０ ０００ ６
（－０ ２３）

０ ０００ ０
（０ ０１）

Ｉｎｄｒ ０ ００４ ０
（０ ６３）

０ ００４ ３
（０ ９６）

０ ３６２ ５
（０ ７０）

０ ００３ ７
（０ ４６）

０ ００７ ６
（０ ８１）

ＳＯＥ －０ ００３ ０∗∗∗

（－３ ４５）
－０ ００３ ６∗∗∗

（－６ ８７）
－０ ５３７ ６∗∗∗

（－７ ３４）
－０ ００５ ９∗∗∗

（－５ ５９）
－０ ００６ ２∗∗∗

（－５ ２８）

Ｆｒｉｓｔ －０ ０１１ ６∗∗∗

（－５ ７４）
－０ ０１１ ２∗∗∗

（－７ １７）
１ ０３４ ６∗∗∗

（５ ４５）
－０ ０００ １
（－０ ０４）

－０ ０１２ １∗∗∗

（－３ ７６）

ＩＮＳＴ ０ ０００ ６
（０ ５５）

０ ０００ ７
（０ ７０）

－０ １０９ ４
（－１ ０４）

－０ ０００ ２
（－０ １２）

０ ０００ ６
（０ ３６）

ＢＩＧ４ ０ ００１ ０
（０ ７２）

０ ００１ ４
（１ １８）

－０ ０４６ ３
（－０ ３０）

－０ ００１ ５
（－１ ０５）

０ ０００ ２
（０ ０６）

Ｌｏｓｓ ０ ０００ ９
（１ ０７）

－０ ０００ １
（－０ ０８）

－２ ４０４ ８∗∗∗

（－１６ ４６）
０ ００７ ７∗∗∗

（５ ３２）
０ ０１８ ７∗∗∗

（９ ０７）

Ｍａｎｄ ０ ００１ ５∗∗∗

（３ ２７）
－０ ００３ ２∗∗∗

（－５ ７３）
－０ ００２ ８∗∗∗

（－３ ９７）

常数项
０ ０４６ １∗∗∗

（４ ７８）
０ ０４２ ３∗∗∗

（６ ８５）
１ ７６９ ４∗∗

（２ ３２）
０ ０５５ ４∗∗∗

（４ ２２）
０ ０３０ ２∗∗

（２ ３７）

年度 ／行业 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 １７ ３９０ １４ １５９ １７ ３８８ １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １３２ ９ ０ １３４ ０ ０ １５８ ２ ０ ２３３ １

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ２０８ ５

六、 进一步分析

前文的检验结果证实企业金融化利润追逐动机降

低了业绩预告质量。 由于我国证监会要求业绩大幅度

变动或亏损的公司必须披露业绩预告， 否则， 可以自

行选择披露。 精确度和准确度较高的业绩预告信息能

够为投资者提供更加有用的决策信息， 提高信息透明

度， 降低投资者信息风险。 当企业业绩预告属自愿披

露时， 管理层和大股东会选择自身利益最大化的披露

策略。 罗炜和朱春艳 （２０１０） ［４３］认为， 代理成本越

高， 管理层会倾向于隐瞒或减少自愿性信息披露。 因

此， 基于利润追逐动机的企业金融化， 管理层和大股
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东为掩盖他们的机会主义行为等负面信息， 会通过减

少自愿性业绩预告披露， 以掩盖负面信息。 当业绩预

告属强制披露时， 公司没有披露选择权， 此时， 公司

会倾向利用精确度和准确度更低的模糊性披露以降低

业绩预告信息决策有用性。 若检验结果成立， 将会进

一步证实企业金融化利润追逐动机降低业绩预告质量

这一研究结论。
表 １６报告了检验结果。 列 （１）、 列 （２） 中， Ｆｉｎ×

Ｍａｎｄ 对 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的回归系数均显著为正， 另外，
Ｆｉｎ 对 Ｐｒｅｃｉｓｅ、 Ｂｉａｓ 的回归系数仍均显著为正， 这说

明在被强制披露业绩预告信息企业中， 企业金融化利

润追逐动机对业绩预告精确度和准确度的降低显著高

于自愿披露业绩预告信息的企业， 进一步证实了企业

金融化利润追逐动机降低业绩预告质量的研究结论。

表 １６ 业绩预告披露属性的影响

（１） （２）

Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

Ｆｉｎ ０ ０２２ ９∗∗∗

（３ ３８）
０ ０２０ ８∗∗∗

（３ ０５）

Ｆｉｎ×Ｍａｎｄ ０ ０２１ ３∗∗

（２ １０）
０ ０１８ ４∗

（１ ９４）

Ｓｉｚｅ －０ ００１ ４∗∗

（－２ ５６）
－０ ０００ ５
（－０ ８５）

Ｌｅｖ －０ ０３０ ０∗∗∗

（－１０ ０９）
－０ ００９ ２∗∗∗

（－２ ７４）

ＲＯＡ －０ ０７９ ４∗∗∗

（－６ ２５）
－０ １８１ ４∗∗∗

（－１１ ４４）

Ｇｒｏｗｔｈ －０ ００４ ２∗∗∗

（－７ １０）
０ ０００ ４
（０ ６２）

Ａｇｅ
－０ ０００ ８
（－０ ６０）

－０ ０００ ３
（－０ ２１）

ＣＦＯ ０ ０１５ ７∗∗∗

（２ ８３）
０ ０１９ ４∗∗∗

（２ ７７）

Ｂｏａｒｄ
－０ ０００ ６
（－０ ２３）

０ ０００ ０
（０ ０１）

Ｉｎｄｒ ０ ００４ １
（０ ５０）

０ ００８ ３
（０ ８７）

ＳＯＥ －０ ００６ ２∗∗∗

（－５ ８２）
－０ ００６ ８∗∗∗

（－５ ８０）

Ｆｒｉｓｔ
－０ ００１ ０
（－０ ３３）

－０ ０１４ １∗∗∗

（－４ ３７）

ＩＮＳＴ
－０ ０００ １
（－０ ０６）

０ ０００ ７
（０ ４５）

ＢＩＧ４
－０ ００１ ４
（－１ ０１）

０ ０００ ４
（０ １４）

Ｌｏｓｓ ０ ００７ ８∗∗∗

（５ ３２）
０ ０１８ ７∗∗∗

（９ ０２）

Ｍａｎｄ －０ ００４ ２∗∗∗

（－５ ９２）
－０ ００３ ５∗∗∗

（－４ ２７）

续前表

（１） （２）

Ｐｒｅｃｉｓｅ Ｂｉａｓ

常数项
０ ０５８ ５∗∗∗

（４ ４６）
０ ０３７ ３∗∗∗

（２ ８８）

年度 ／行业 控制 控制

样本量 １４ １５９ １４ １５９

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １５６ ２ ０ ２２４ ５

七、 研究结论与展望

（一） 研究结论

近年来， 在金融投资超额收益的诱惑下， 日趋明

显的企业金融化利润追逐动机对企业业绩预告质量的

影响也日趋明显， 本文通过实证检验企业金融化利润

追逐动机与业绩预告质量二者之间的关联， 得出以下

主要研究结论。
第一， 企业金融化利润追逐动机负向影响企业业

绩预告质量。 实证检验证实： 企业金融化利润追逐动

机降低企业业绩预告质量， 即企业金融化程度越高，
企业披露业绩预告的积极性、 精确度和准确度越低。
在金融投资超额收益的诱惑下， 企业配置金融资产成

为其获取收益的重要途径， 也成为管理层和大股东的

自利工具， 阻碍了维系企业长远发展的实业投资， 增

加了经营风险和财务风险， 恶化了代理冲突， 由此诱

发管理层选择减少业绩预告披露或采用精确度和准确

度较低的模糊性披露以掩盖公司负面信息。
第二， 企业金融化利润追逐动机影响业绩预告质

量主要是通过增加企业业绩波动、 降低会计稳健性和

导致双重代理成本实现的。 企业金融化利润追逐动机

主要通过增加企业业绩波动、 降低会计稳健性和增加

双重代理成本进而降低业绩预告质量。 业绩波动反映

公司存在经营风险， 对外传递出消极信号， 且业绩波

动也增加了管理层盈余预测的难度。 会计稳健性有

助于缩小盈余波动范围， 提升会计信息披露质量。
第一类代理成本和第二类代理成本分别表现为管理

层和大股东的机会主义行为， 高质量的信息披露能

够降低管理层、 大股东与利益相关者的代理冲突。
因此， 基于利润追逐动机的企业金融化加剧企业业

绩波动、 降低会计稳健性、 增加双重代理成本， 客

观上盈余预测难度增加， 且管理层和大股东有主观

意愿通过降低业绩预告质量 “隐藏” 负面信息， 以

使自身利益最大化。
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第三， 企业金融化利润追逐动机对业绩预告影响

的精确度和准确度在是否被强制披露业绩预告信息企

业中存在差异。 在被强制披露业绩预告信息企业中，
企业金融化利润追逐动机对业绩预告精确度和准确度

的降低显著高于自愿披露业绩预告信息的企业。 管理

层在业绩预告披露方面具有较高的选择空间， 会选择

自身利益最大化的披露策略。 企业为掩盖其金融化利

润追逐动机带来的负面信息， 会优先考虑减少业绩预

告披露， 当业绩预告属强制披露时， 公司没有披露选

择权， 公司会利用精确度和准确度更低的模糊性披露

来降低业绩预告信息的决策有用性。
（二） 管理启示

上述研究结论， 赋予我们如下主要管理启示。
第一， 企业配置金融资产应遵循服务于主业发展

的根本要求， 适度配置金融资产。 企业适度配置金融

资产能够提高资产流动性， 增强资本运营能力， 促进

主业发展。 但基于利润追逐动机的企业金融化对实业

投资存在显著的 “挤出效应”， 导致企业业绩波动加

剧， 代理冲突恶化， 经营风险和财务风险增加， 不利

于企业长远发展， 同时也会增加宏观经济运行风险。
企业应聚焦于主业发展， 并结合自身情况， 以服务于

主业发展为根本要求， 合理配置金融资产， 利用金融

投资的 “蓄水池” 效应对实体经济发挥反哺作用。
第二， 企业应强化内部治理机制。 基于利润追逐

动机的企业金融化背后存在严重的管理层和大股东的

机会主义行为， 损害了中小投资者利益。 公司应健全

内部控制体系， 加强董事、 监事的监督力度， 约束管

理层和大股东的机会主义行为。 设置科学、 合理的信

息披露监督机制， 提升企业业绩预告等信息披露质

量， 增强信息披露的决策有用性。 从内部治理机制上

缓解企业金融化利润追逐动机的负面影响， 推动上市

公司高质量发展， 保护中小投资者利益。

第三， 证券监管部门应规范业绩预告信息披露制

度。 企业金融化利润追逐动机增加了企业的信息不对

称和代理冲突。 企业业绩预告所发布的前瞻性信息，
能够对投资者起到及时警示作用， 减少投资者信息风

险， 降低信息不对称。 但我国业绩预告披露的自由度

较高， 影响了业绩预告在企业金融化方面的风险警示

作用。 证券监管部门应进一步规范业绩预告信息披露

制度， 强化企业金融投资收益在业绩预告中的披露，
充分发挥业绩预告披露对企业金融投资的风险警示作

用。 对于企业盈余预测范围较为模糊、 预测盈余与实际

盈余偏差较大的企业应予以关注， 提升上市公司信息透

明度， 维护资本市场稳定发展， 保护投资者相关权益。
（三） 局限与展望

本文初步探讨了企业金融化利润追逐动机对业绩

预告质量的影响， 接下来有必要进一步深入研究以下

相关课题。 其一， 本文重点从业绩预告的积极性、 精

确度和准确度三个纬度衡量业绩预告质量。 企业业绩

预告中会对业绩变动原因进行文字说明， 未来可以利

用文本信息挖掘， 采用 “业绩变动原因” 中的会计

术语使用频率和定量信息比重分别衡量业绩预告复杂

度和业绩预告详细度。 企业金融化利润追逐动机是否

也会影响业绩预告的复杂度和详细度有待进一步探

讨。 其二， 在中国现有业绩预告制度下， 企业业绩预

告披露本身存在较高的自由裁量空间， 企业利用业绩

预告掩盖负面信息的可操作性较强。 企业是否还存在

操纵其他信息披露方式掩盖金融化利润追逐动机的负

面信息， 值得进一步探讨。 其三， 本文研究证实企业

金融化利润追逐动机降低了企业业绩预告质量， 但对

于缓解企业金融化利润追逐动机降低企业业绩预告质

量的治理机制尚未探讨。 对于企业金融化利润追逐动

机降低业绩预告质量的治理机制挖掘， 成为后续研究

的一个方向。
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一、 引言

虽然古语有云： “相由心生貌无美丑”， 但是在

企业招聘面试情境下， 应聘者的相貌特征是否会影响

到招聘结果？ 人们对此充满好奇。 日常生活中， 人们

对于人脸的感知长期以来形成了一系列 “刻板印

象”， 认为在不同行业中， 从业者的长相呈现出独特

的行业特征， 如律师、 销售员、 教师、 模特等 （王
询等， ２０１８［１］ ）。 究其原因， 可能是双向选择的结

果： 一方面是具有某些长相特征的个体主动选择某个

职业； 另一方面是从业者因长期从事某一职业而逐渐

形成具有某些职业特征的长相 （Ｒａｍｓｅｙ 等， ２０１０［２］ ）。
在企业的人力资源工作中， 选拔与职业相匹配的人才

是招聘工作的核心目标。 不同职业对从业人员的能

力、 性格、 心理素质等特质有着不同的要求， 招聘者

试图从应聘者的各种表现和特征中找到关于个性、 能

力等方面的线索， 并做出职业匹配的预测 （刘晨等，
２０１９［３］； Ｔｏｄｏｒｏｖ等， ２０１５［４］ ）。 在简历筛选和面试

等多个环节中， 应聘者的人脸是招聘者关注的焦点

之一， 在专业人才选拔过程中这种有关人脸的刻板

印象是否存在？ 对于应聘者的人脸感知是否影响到

招聘的结果？ 这些问题的答案对企业优化招聘流

程、 提升招聘效率无疑具有重要意义 （徐淑一等，
２０２０［５］ ）。

相关文献已经开始关注到人脸社会感知与职业匹

配的研究价值， 但尚需从学术上探究人脸社会感知对

职业匹配效应的影响机理。 有学者研究发现， 人脸作

为社会和职场中首要的信息输入， 对于印象形成和特

质推断有着重要的作用 （Ｓｔｏｌｉｅｒ 等， ２０１８［６］； Ｌｉｎ 等，
２０１８［７］）。 劳动经济学的相关研究表明， 尽管大多数

招聘没有明文规定相貌的要求， 但是相貌差异在求职

过程中仍发挥显著作用 （魏华颖和孙宏皓， ２０１９［８］ ）。
还有些同仁分别从刻板印象 （Ｒａｍｓｏｙ 等， ２０１０［２］ ）、
相貌禀赋 （何凡和张克中， ２０２１［９］ ） 等维度探索了

人们的长相特征在工作、 学习、 生活、 选举中的重要

作用。 但是， 现有研究成果大多聚焦于人脸作为一种

整体的相貌禀赋所获得的个人外表社会优势的评价，
尚未涉及对应聘者人脸的社会感知影响其职业匹配的

效应机理， 缺乏对应聘者面部特征进行规范性表征以

及对应聘者面部特征与职业匹配之间影响机理的探

讨。 那么， 招聘者如何感知应聘者的面部特征？ 哪些

面部特征会影响到应聘者的职业匹配？ 基于应聘者的

面部特征会对其产生哪些特质推断， 进而影响到职业

匹配？ 有鉴于此， 本文基于面部特征个性推断中介作

用的实验印证， 探究人脸社会感知影响职业匹配效应

的机理。

二、 文献综述与研究假设

（一） 人脸社会感知与职业匹配的关系

对于人脸的感知不仅是生理认知过程， 也是社会

感知过程。 神经学研究发现， 当观察者通过视觉器官

接收人脸信息后， 人们的枕颞叶皮层区域将对面孔的

反应信息传递给大脑的梭形面部区域， 随后通过高低

空间频率向神经传达人脸整体性信息和具体部位的信

息 （Ｌｕｏ等， ２０１９［１０］）， 这是个体处理人脸信息的生

理认知过程。 当个体知觉到人脸刺激信号后， 社会感

知过程随之发生。 首先对面孔进行结构性编码， 随即

进入两种相对独立的、 平行的信息加工通路， 对非特

定身份信息和特定身份信息进行加工。 前者通过加工

面孔可视线索获得他人的社会分类信息， 如性别、 年

龄、 种族、 情绪、 表情和注视方向等； 后者通过处理

个人身份信息激活个人身份相关的关联记忆 （如名

字、 声音、 职业以及一些情节记忆等）。 经过以上信

息加工过程后， 通过分类思维将感知对象分成各种类

别， 进而对其进行多种社会推断 （廖成林等， ２０１７［１１］；
Ｑｕｉｎｎ和 Ｒｏｓｅｎｔｈａｌ， ２０１２［１２］）。

进化心理学的研究表明， 人类在漫长的进化过

程中， 逐渐发展出一套与人脸信息相关的认知机

制， 并广泛应用于职业选择、 择偶择友、 基因遗

传、 风险规避等领域 （张林等， ２０１６［１３］ ）。 社会互

动中， 人脸是观察者获得信息的重要认知来源， 通

过对人脸的观察， 个体不仅会产生基本的特征感

知， 如人脸的五官、 脸型、 肤色、 发型、 胡须等

（Ｔｏｄｏｒｏｖ， ２０１５［４］ ）， 而且会通过进一步的推断形

成更 深 刻 的 社 会 认 知， 如 职 业、 能 力、 个 性 等

（Ｎａｕｍａｎｎ等， ２００９［１４］ ）。 基于信息论的逻辑框架，
在对国内外相关文献进行梳理和总结的基础上， 笔

者构建了人脸社会感知框架 （见表 １）。 人脸信息

的输入部分根据感知一致性及特征稳定性两个维

度， 划分为四种信息输入； 人脸感知的输出部分根

据感知主观性及特征稳定性两个维度， 划分为四种

信息输出。 本文将根据该感知框架展开理论探讨和

实证检验， 探索企业招聘者如何通过对应聘者人脸

信息的社会感知， 产生基于面部特征的特质推断，
进而形成人职匹配的预测过程。
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表 １ 人脸社会感知框架

稳定的特征 暂时的特征

人脸信息

的输入

感知一致 五官、 脸型、 肤色等 发型、 胡须等

感知差异 观察角度、 光线等 表情等

人脸感知

的输出

客观的 年龄、 性别、 种族、 籍贯等 职业、 健康等

主观的 个性、 能力、 吸引力等 情绪等

在企业招聘情境下， 不同职位对从业人员的能

力、 性格、 气质和心理素质等有着不同的要求， 企业

的人力资源部门试图从应聘者的各种表现和特征中找

到关于个性和能力的线索， 并作出人职匹配的预测。
人脸作为社会和职场中重要的信息输入， 成为招聘环

节中关键的信息来源 （Ｌｉｎ 等， ２０１８［７］ ）。 研究发现，
在求职过程中相貌出众的候选人比那些相貌平平的候

选人通常具有更大的优势， 获得更多的关注； 甚至在

条件相当的候选人中， 相貌因素会变成最终是否录用

的决定性因素 （向凡和张克中， ２０２１［９］ ）。 这种因相

貌禀赋而产生的求职优势有两种解释机理。 一种是生

产力差异， Ｈａｍｅｒｍｅｓｈ 和 Ｂｉｄｄｌｅ （１９９８） ［１５］通过对法

学院毕业生的研究发现， 私人部门律师的相貌好于公

共部门律师的相貌， 这种差异并不是由雇主、 法官或

陪审团的歧视造成的， 而是由于客户喜欢聘请更好看

的律师。 另一种是自我效能差异， Ｓｃｈｏｌｚ 和 Ｓｉｃｉｎｓｋｉ
（２０１５） ［１６］发现， 选型匹配使得自信的个体产生更高

的自我效能， 参加更多的活动、 更多地展示自我， 从

而拥有更多的锻炼机会和能力提升。
人职匹配一直是人力资源管理的重要目标， 不论

是应聘者还是招聘者， 都有判断人职是否匹配的需求

和动 机 （ Ｅｈｒｈａｒｔ 和 Ｍａｋｒａｎｓｋｙ， ２００７［１７］； Ｚｈｕ 等，
２０１８［１８］）。 招聘中， 对人脸的某些面部特征的社会感

知为个体印象的形成和职业匹配提供了重要线索

（刘晨等， ２０１９［３］）。 研究发现， 在危机公关行业中，
娃娃脸的从业者比成熟脸更受顾客欢迎， 表现出更高

的工作绩效 （Ｇｏｒｎ等， ２００８［１９］）。 脸部轮廓成熟、 坚

定者更适合从事军人、 警察等职业， 与同侪相比会获

得更快的晋升和更高的军衔 （廖成林等， ２０１７［１１］ ）。
高吸引力的面部特征如明亮的眼睛、 挺拔的鼻梁， 常

常被认为的第一印象是优秀的、 聪明的、 外向的、 社

交能力强的、 幸福的、 快乐的 （管健， ２０２０［２０］ ）。 由

此可见， 人脸作为招聘情境中的重要信息来源， 对于

应聘者的特征推断和印象形成有着重要的影响， 进而

形成其职业匹配的初步预测。 由此提出假设 １：
Ｈ１： 对应聘者人脸的社会感知显著影响其职业

匹配。
（二） 基于面部特征的个性推断的中介作用

人力资源管理理论认为， 个人的人格特征要与职

业实现一致性匹配， 才能达到个人的成功和工作效率

的提升 （Ｚｈｕ等， ２０１８［１８］）。 这种人职匹配的职业理

念最早发源于美国心理学家帕森斯的特质因素理论，
提出不同职业由于其工作性质、 工作环境、 工作方式

不同， 对工作者的能力、 性格、 气质、 心理素质等也

有不同的要求， 在进行职业决策时， 应选择与自己的

个性特征相适应的职业 （文峰和凌文辁， ２００５［２１］ ）。
霍兰德进一步发展出人格－职业类型匹配理论， 认为

职业的选择主要由个人的典型人格决定， 但是个人可

以通过努力适应其他职业类型， 如具有冒险、 野心人

格特征的个体适合的职业包括销售人员、 企业领导

等； 具有理性、 好奇等人格特征的个体适合的职业为

科学研究人员、 教师、 工程师等 （Ｈｏｌｌａｎｄ， １９５９［２２］）。
企业招聘情境中， 在有限的时间和信息约束条件

下， 准确判断应聘者的个性特征以实现人职匹配， 对

招聘者提出了更高的职业要求。 人脸是 “心灵之

窗”， 为判断个体的个性特质、 情绪状态或行为倾向

提供了重要线索， 通过人脸的社会感知， 招聘者可以

对应聘者进行相对准确的个性推断 （Ｐｅｎｔｏｎ⁃Ｖｏａｋ 等，
２００６［２３］）。 这种 “凭借目标对象的面孔判断其个性特

质” 的过程被称为基于面孔的特质推理， 这种能力

对于个体的生存适应、 社会互动具有重要意义。 研究

表明， 人类处理人脸信息并进行认知推断的过程十分

快速而准确， 只需要 ３９ 毫秒就能够完成关于目标对

象的初步认知， 并且形成较为准确的个性特征的推断

（Ｔｏｄｏｒｏｖ等， ２００９［２４］）。 人们不仅能依据陌生对象的

面孔判断其性别、 年龄等外部特征， 还能够对其外倾

性、 可信性、 支配性、 热情、 能力等多种个性特质进

行准确推断 （Ｋａｎａｚａｗａ 和 Ｋｏｖａｒ， ２００４［２５］ ）。 更多研

究发现， 面部轮廓、 眉眼、 鼻子、 下巴等面部特征是

特质推理的重要线索， 如大眼睛被认为更外向、 更具

亲和力， 宽下巴、 大鼻子被认为更具支配性， 面部宽

高比可用来进行攻击性、 男子气概的判断， 娃娃脸的

个体更热情、 富有亲和力， 高成熟度面孔的个体更有

能力、 支配性强 （Ｌｉｔｔｌｅ 和 Ｐｅｒｒｅｔｔ， ２００７［２６］； 陈诚等，
２０２２［２７］）。 通过对于这些典型面部特征的社会感知，
结合相关背景资料， 招聘人员可以对应聘者进行有效

的个性推断， 进而产生职业匹配的预测。 由此提出假

设 ２：
Ｈ２： 人脸社会感知与职业匹配关系中， 基于面
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部特征的个性推断起到中介作用。
（三） 研究模型

本研究聚焦于招聘情境下人脸社会感知影响职业

匹配的机理问题， 整合了进化心理学、 社会感知理

论、 个性推断理论以及职业匹配理论等相关研究成

果， 构建了基于人脸社会感知的职业匹配模型， 探索

如何通过人脸特征对应聘者的个性进行推断， 进而影

响其职业匹配的整体机制， 形成以下研究模型。 本研

究将借鉴心理学、 生物学等领域的相关研究方法， 整

合主观评价与物理测量两种方式对应聘者的面部特征

进行抽取， 并通过一系列预实验和正式实验对该模型

进行实证检验。
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图 １　 基于人脸社会感知的职业匹配模型

三、 研究设计

本研究旨在探索人脸社会感知影响职业匹配的效

应机理， 通过对应聘者面部特征的个性推断来预测其

职业匹配。 为此， 本文进行了精心的研究设计， 建立

人脸特征的评价和测量模型， 并通过一系列实验对研

究假设进行实证检验， 以达到预期的研究目标。
第一步， 实验人脸样本选择。 本研究邀请符合条

件的大学应届毕业生参加实验并获取其照片数据， 构

建了实验所需的人脸数据库， 并采取预实验确定最终

实验人脸样本。 第二步， 招聘情境模拟实验。 本研究

精心选择了具有招聘经验的专业人士参加实验， 并获

取其对应聘者的面部特征感知、 个性推断、 人职匹配

等数据。 第三步， 运用人脸特征分析技术对实验人脸

样本进行物理测量， 并抽取多种人脸特征。 第四步，
对所收集的实验数据和抽取的人脸特征数据进行分

析， 从多个角度对人职匹配效应的形成机理进行

探讨。
（一） 实验人脸样本选择

本研究选择了律师和销售员两种职业作为实验的

职业类型。 综合考虑研究的严谨性和真实性标准， 笔

者邀请了某大学在律师事务所有过法务实习经历和在

银行有过销售实习经历的应届毕业生参加实验， 并获

取其照片数据。
研究对人脸样本照片进行了严格规定： （１） 可

公开的真实照片； （２） 免冠证件照； （３） 照相时间

半年以内； （４） 被试年龄差异 ２ 岁之内； （５） 照片

形式统一， 包括无眼镜、 表情中立、 黑发、 统一背

景、 正式着装。
研究组织了 １位企业人力资源从业者、 ２ 位博士

生、 ２位硕士生作为研究助理， 经过多轮筛选最终得

到了 ５０张人脸样本， 其中 ２０张与律师职位匹配程度

高的人脸样本， ２０ 张与销售员职位匹配程度高的人

脸样本， １０张与两个职位匹配程度都不高的人脸样

本。 对入选的人脸样本再次进行了专业的 ＰＳ 处理以

保证实验材料的统一性。 随后， 进行预实验由 ８０ 位

在线匿名被试从中挑选出 １０张最终实验人脸样本。
（二） 招聘情境模拟实验

为增强实验的专业性和可信性， 笔者邀请校友企

业人力资源部门员工或从事过面试工作的员工作为被

试参与实验， 被试来自字节跳动法务部、 连元律师事

务所、 中国银行、 华夏保险等公司， 共由 １７２位符合

条件的专业人士参与实验。 本研究尽量真实还原招聘

情境下的人才筛选过程， 设计出专门的试验网页展开

研究。
实验网页的首页是实验说明， 告知研究的背景、

网页操作的方法等。 第一部分是职业匹配预测。 被试

看到应聘者的基本材料和照片， 要求被试根据自己的

“直觉” 或 “即时印象” 预测该样本与两个职位的匹

配程度， 问项采用李克特 ７级量表。 第二部分是个性

推断。 被试根据对人脸样本的印象对该人脸样本进行

个性推断， 问项采用大五人格量表 （外倾性、 神经

质、 开放性、 宜人性、 责任感）， 李克特 ７ 级量表。
第三部分为面部特征的主观感知。 研究借鉴 Ｂｅｒｒｙ 和
ＭｃＡｒｔｈｕｒ （１９８５） ［２８］的感知量表， 要求被试对以下面

部特征进行打分， 具体包括： （１） 鼻子的宽与窄；
（２） 脸颊的胖与瘦； （３） 眼距的宽与窄； （４） 下巴

的长与短； （５） 眉毛的弯曲与平坦； （６） 脸部轮廓

的有棱角与圆润； （７） 鼻子的长与短； （８） 前额的

长与短； （９） 眼睛的形状是圆还是狭窄； （１０） 眼睛

的大与小。 所有评价采用李克特 ７级量表。 最后问卷

收集了人口统计特征信息， 包括被试者的性别、 年

龄、 工作年限、 面试经历、 学历等。
（三） 人脸样本的物理测量

本文采用了物理特征测量与主观评价相结合的方

法对人脸数据进行分析。 研究借鉴了前人的测量方法

（Ｂｅｒｒｙ， １９８５［２８］ ）， 提取 １０ 个面部特征， 包括眼睛

的大小、 眼睛形状、 眉毛高度、 两眼之间的距离、 鼻

子宽度、 鼻子长度、 下巴宽度、 下巴高度、 前额高
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度、 前额宽度和脸颊宽度 （如图 ２所示）。
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图 ２　 面部特征的物理测量

具体的测量方法如下： （１） 眼睛大小： 对应虹

膜区域， Ａ × Ｂ左右眼取均值； （２） 眼睛形状： 将 Ａ
和 Ｂ的较小值除以较大的值； （３） 眉高： Ｄ 的长度；
（４） 眼睛之间的距离： Ｅ的长度； （５） 鼻子的宽度：
Ｆ的长度； （６） 鼻子的长度： Ｇ 的长度； （７） 脸部

轮廓感： 脸部宽度 Ｌ ／下巴的宽度 Ｉ； （８） 下巴高度：
Ｈ的长度； （９） 额头长度： Ｋ的长度； （１０） 脸颊宽

度： Ｌ的长度。 为保证特征测量的精确度， 笔者邀请

两位研究助理利用 ＰＳ 软件计算像素大小的方法对各

个部位进行了精准的测量， 对两次取值取平均数以保

证取值的精确性。

四、 数据分析

（一） 人脸面部特征的感知与测量

经过预测试本研究最终选择了 １０ 个人脸样本作

为实验材料， 采取物理测量和主观评价两种方法对人

脸样本的面部特征进行抽取。 人脸样本的面部特征分

析结果如表 ２所示， 数据表明实验样本的大多数面部

特征并没有表现出很大的差异性， 只有眼睛大小和脸

颊宽度方差较大 （ＳＤ＝ １７ ３０４ ２０， ６５４ ６７）， 说明实

验材料的选择没有明显的偏差。 实验中招聘者对 １０
个人脸样本的同样面部特征进行了主观评价， 进行方

差分析发现， 对 １０ 项面部特征的主观评价方差均显

著 （ｐ＜０ ００１）。 综合对面部特征的主客观评价数据

分析， 说明尽管所选择的人脸样本从客观数据来看没

有表现出很大的差异性， 但是专业的被试仍然可以高

效感知人脸的面部特征， 并且清晰辨别出人脸样本间

细微的特征差异。

表 ２ 人脸样本的面部特征分析

测量方式 统计指标 眼睛形状 眼睛大小 眼距长度 眉毛弧度 鼻子宽度 鼻子长度 下巴长短 额头长度 脸颊宽度 脸部轮廓

物理

测量

Ｍ ０ ８２ ４４７ １３ ４０ ６１ １０ ７６ ４７ ４９ ５２ １３ ３７ ８３ ５５ ９３ １６４ ８１ １ ２２

ＳＤ ０ ０２ １７ ３０４ ２０ ３１ ８３ ７ ７１ ６８ ４３ ６０ ２７ ４４ ５９ ９８ ８６ ６５４ ６７ ０ ０３

主观

评价

ＭＳ ６ ７５２ ５ ３１１ ８ ８８９ ２４ ４８１ ７ ９４５ ７ ４９９ ５ ３３７ ３ ５３６ ９ ８３６ ９ ３６３

Ｆ ６ ７３０ ６ ２４５ １２ ２１０ １９ ９５ ７ ４７２０ ８ ９６９ ５ ４５５ ４ １６４ １０ １２０ ５ ６８７

Ｐ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００ ０ ０００

（二） 人脸社会感知与职业匹配

实验中招聘者对人脸样本的面部特征进行了特征

观察和主观评价， 并根据其直觉预测该样本与两个职

位 （律师和销售员） 的匹配程度。 以职业匹配预测

为因变量， 以面部特征的主观评价数据为自变量， 进

行回归分析， 结果如表 ３ 的列 （１）、 列 （２） 所示。
数据分析发现， 大眼睛跟律师职位更匹配 （ β ＝
０ ０３９）， 小眼睛跟销售员职位更匹配 （β ＝ －０ ０１６）；
长鼻子跟律师职位更匹配 （β ＝ ０ ２０９）， 短鼻子跟销

售员职位更匹配 （ β ＝ －０ ２１０）； 窄脸颊跟律师职位

更匹配 （β＝ －０ ０９５）， 宽脸颊跟销售员职位更匹配

（β ＝ ０ ０６２ ）； 方 脸 型 跟 律 师 职 位 更 匹 配 （ β ＝
－０ ０４５）， 尖脸型跟销售员职位更匹配 （β ＝ ０ ０４２）；
下巴长度对两种职位的匹配性都存在正向影响 （β ＝

０ １２０， ０ １２５）； 尖鼻子与律师职位更匹配 （ β ＝
－０ ０５１）。 总体来说， 与律师职位相匹配的典型面部

特征包括眼睛大、 鼻子挺拔、 长脸型等； 与销售员职

位相匹配的典型面部特征包括眼睛小、 鼻子短、 瓜子

脸型等。 假设 Ｈ１得到验证。
（三） 人脸社会感知与个性推断

实验中招聘者对人脸样本的面部特征进行了特征

观察和主观评价， 并根据其即时印象推断样本的个性

特质。 以个性推断为因变量， 以面部特征的主观评价

数据为自变量， 进行回归分析， 结果如表 ３的列 （３）～
列 （７） 所示。 数据分析发现， 对样本外倾性推断的重

要面部特征包括眼睛大小 （β ＝ ０ ０５２）、 眼距长度

（β＝０ ０５４）、 眉毛弧度 （β ＝ ０ ０２０）、 鼻子宽度 （β ＝
－０ ０２３）、 鼻子长度 （ β ＝ ０ ０３０）、 下巴长度 （ β＝
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０ ０２０）、 脸颊宽度 （β ＝ －０ ０２４）； 对样本神经质推断

的重要面部特征包括眼睛大小 （β＝ ０ ０３８）、 鼻子宽度

（β＝０ ０２７）、 鼻子长度 （β＝ ０ ０９１）； 对样本开放性推

断的重要面部特征包括眼睛大小 （β＝ ０ ０６６）、 眼距长

度 （β ＝ ０ ０２５）、 眉毛弧度 （ β ＝ ０ ０１７）、 鼻子长度

（β＝０ ０６０）、 脸颊宽度 （β ＝ －０ ０４０）； 对样本宜人性

推断的重要面部特征包括眼睛大小 （β＝ ０ ０４８）、 眼距

长度 （β ＝ ０ ０７１）、 下巴长度 （β ＝ ０ ０２２）、 额头长度

（β＝０ ０４６）、 脸颊宽度 （β＝ ０ ０２５）； 对样本责任感推

断的重要面部特征包括眼睛形状 （β ＝ －０ ０３３）、 眼睛

大小 （β ＝ ０ ０５６）、 眼距长度 （β ＝ ０ ０２６）、 鼻子宽度

（β＝０ ０２３）、 鼻子长度 （β ＝ ０ ０７０）。 总体来说， 眼睛

是产生被试个性推断的最重要的面部特征， 眼睛的形

状、 大小、 长度对于大多数个性推断都起到了显著作

用； 鼻子的宽度和长度对于大多数个性推断都起到了

显著作用。

表 ３ 面部特征、 个性推断与人职匹配

自变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

律师 销售员 外倾性 神经质 开放性 宜人性 责任感

（截距项）
１ ４５５
（０ ９８９）

０ ７３２
（－０ ４６７）

０ ８８６∗∗∗

（１１ ４５９）
０ ７９８∗∗∗

（８ ５８７）
０ ８５３∗∗∗

（１０ ７４７）
０ ５９２∗∗∗

（６ ９２６）
０ ８７７∗∗∗

（１０ ０６４）

眼睛形状
０ ００６
（０ １７９）

０ ００３
（０ １０８）

－０ ００７
（－０ ５１５）

－０ ００９
（－０ ５４４）

０ ００１
（０ ０８９）

０ ００２
（０ １２４）

－０ ０３３∗∗

（－２ ２０８）

眼睛大小
０ ０３９∗∗∗

（６ ９７６）
－０ ０１６∗∗∗

（３ ９６５）
０ ０５２∗∗∗

（３ ６０４）
０ ０３８∗∗

（２ ２０９）
０ ０６６∗∗∗

（４ ４４５）
０ ０４８∗∗∗

（２ ９９６）
０ ０５６∗∗∗

（３ ４２５）

眼距长度
－０ ０１３
（－０ ３５８）

０ ０３１
（０ ９５３）

０ ０５４∗∗∗

（３ ９７６）
－０ ０２０
（－１ ２４４）

０ ０２５∗

（１ ８０４）
０ ０７１∗∗∗

（４ ６６７）
０ ０２６∗

（１ ７０６）

眉毛弧度
－０ ０１３
（－０ ４９４）

０ ０２７
（１ ２０９）

０ ０２０∗∗

（２ ０９５）
０ ０１２
（１ ０１６）

０ ０１７∗

（１ ７５４）
０ ００３
（０ ２６８）

－０ ０１０
（－０ ９３８）

鼻子宽度
－０ ０５１∗

（－１ ６６６）
０ ０２２
（０ ７９４）

－０ ０２３∗∗

（－２ ０２３）
０ ０２７∗∗

（１ ９７２）
－０ ０１
（－０ ８５３）

－０ ００２
（－０ １５４）

０ ０２３∗

（１ ７９８）

鼻子长度
０ ２０９∗∗∗

（６ ２７）
－０ ２１０∗∗∗

（－７ ０８４）
０ ０３０∗∗

（２ ３８２）
０ ０９１∗∗∗

（６ １０４）
０ ０６０∗∗∗

（４ ６９５）
－０ ０２２
（－１ ５７８）

０ ０７０∗∗∗

（５ ０２）

下巴长度
０ １２０∗∗∗

（－３ ７２８）
０ １２５∗∗∗

（４ ３８７）
０ ０２０∗

（１ ６５６）
０ ００８
（０ ５３２）

０ ００７
（０ ５３８）

０ ０２２∗

（１ ６４６）
０ ００６
（０ ４２７）

额头长度
－０ ０１９
（－０ ５２８）

０ ０４１
（１ ２６４）

０ ００６
（０ ４１６）

－０ ００７
（－０ ４０３）

０ ００８
（０ ５８９）

０ ０４６∗∗∗

（３ ０５１）
０ ０１５
（０ ９６４）

脸颊宽度
－０ ０９５∗∗∗

（－２ ９０８）
０ ０６２∗∗

（２ １３８）
－０ ０２４∗

（－１ ９５３）
０ ００９
（０ ５８５）

－０ ０４０∗∗∗

（－３ ２３７）
０ ０２５∗

（１ ８６３）
０ ０００
（０ ００１）

脸部轮廓
－０ ０４５∗

（－１ ８４４）
０ ０４２∗

（１ ９１１）
０ ００６
（０ ６６０）

－０ ０１６
（－１ ４５８）

０ ００８
（０ ８０７）

０ ００１
（０ ０９）

０ ００１
（０ ０８２）

Ｒ２ ０ ２３２ ０ ２０４ ０ １６４ ０ １４０ ０ １８８ ０ ２１９ ０ １４１

Ｆ ２８ ７５０ ２４ ４３０ ９ ２２８ ７ ６７８ １０ ８９ １３ １９ ７ ７７４

　 　 注： ∗ｐ＜０ １， ∗∗ｐ＜０ ０５， ∗∗∗ｐ＜０ ０１， 下同。 圆括号内为 ｔ 值。

（四） 个性推断的中介作用

采用逐步回归的方法， 对招聘者人脸样本的个性

推断在面部特征与职业匹配效应的关系中的中介作用

进行检验。 以职业匹配预测为因变量， 以面部特征的

主观评价数据为自变量， 以个性推断为中介变量， 进

行回归分析， 结果如表 ４所示。 数据分析发现， 对律

师职位而言， 个性推断中的神经质 （β ＝ ０ １６１）、 开

放性 （β＝ ０ １７１）、 责任感 （β ＝ ０ １３４） 的中介作用

显著； 对销售员职位而言， 个性推断中的外倾性

（β＝ ０ ２７２）、 开放性 （ β ＝ － ０ １２４）、 宜人性 （ β ＝
０ ６０５） 的中介作用显著。 假设 Ｈ２得到验证。

表 ４ 个性推断的中介效应检验

模型 中介变量 系数 标准误 ｔ 值 ｐ 值

律师： 外倾性＋面部特征感知 外倾性 －０ ０１８ ０ ０３２ ０ ５５７ ０ ５７８

律师： 神经质＋面部特征感知 神经质 ０ １６１∗∗∗ ０ ０２９ ５ ６０７ ０ ０００

律师： 开放性＋面部特征感知 开放性 ０ １７１∗∗∗ ０ ０３２ ５ ４００ ０ ０００
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续前表

模型 中介变量 系数 标准误 ｔ 值 ｐ 值

律师： 宜人性＋面部特征感知 宜人性 ０ ０００ ０ ０３２ ０ ００５ ０ ９９６

律师： 责任感＋面部特征感知 责任感 ０ １３４∗∗∗ ０ ０２７ ５ ００４ ０ ０００

销售员： 外倾性＋面部特征感知 外倾性 ０ ２７２∗∗∗ ０ １００ ２ ７２３ ０ ００７

销售员： 神经质＋面部特征感知 神经质 －０ １３１ ０ ０２３ －５ ６７２ ０ ６４３

销售员： 开放性＋面部特征感知 开放性 －０ １２４∗∗∗ ０ ０２６ －４ ８３９ ０ ０００

销售员： 宜人性＋面部特征感知 宜人性 ０ ６０５∗∗∗ ０ ０２６ ０ ２１４ ０ ０００

销售员： 责任感＋面部特征感知 责任感 －０ １２９ ０ ０２１ －６ ０７０ ０ ８７２

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

在企业招聘面试情境下， 对人脸的社会感知如何

影响到招聘结果的职业匹配， 是企业和研究者关注的

重要问题。 本研究采取跨学科的研究视角， 将进化心

理学、 认知科学、 神经科学、 人力资源管理的理论与

方法相结合， 基于面部特征个性推断中介作用的实验

印证， 揭示了人脸社会感知影响职业匹配的效应机

理， 得出以下主要研究结论。
第一， 对应聘者的人脸社会感知显著影响其职业

匹配。 现有研究和实践均认为， 人脸作为重要的社会

禀赋对职业选择起到重要的作用， 但尚缺少相应的实

证支持。 本文在对相关研究进行回顾的基础上构建了

人脸社会感知影响职业匹配效应的研究模型， 采用跨

学科的研究方法， 综合使用了招聘者的主观评价和研

究者物理测量两种方法对应聘者的照片进行面部特征

提取， 研究结果不仅证实招聘者可以清楚、 准确地辨

别应聘者面部特征的差异， 并且因此对应聘者产生不

同的职业 （律师和销售员） 匹配预测。 本研究首次

实证检验证明了面部特征与职业匹配之间的重要关

系， 对劳动经济学和人力资源管理理论进行了有益的

拓展； 研究的结论为招聘者准确识别应聘者的特征和

潜质， 提升职位匹配和人才选拔的效率， 提供了有意

义的方法探索和理论支持。
第二， 应聘者的面部特征与职业类别间存在显著

的匹配效应。 人脸的社会感知对印象形成和特质推断

有着重要作用， 但是如何对人脸进行规范刻画和定量

表征是学术研究的难点。 本文通过对实验照片进行面

部特征提取， 探讨了不同的面部特征 （如眼睛、 鼻子、
下巴、 眉毛、 脸部轮廓、 前额等） 与职业 （律师和销

售员） 之间的匹配关系。 研究结果表明， 脸部轮廓、
鼻子形状、 眼睛大小等面部特征对职业匹配有显著的

影响作用， 例如， 长脸型、 鼻子挺拔、 大眼睛更加符

合律师职业的形象认知， 瓜子脸、 长下巴、 小眼睛更

加符合销售员职业的形象认知等。 本研究综合使用面

部特征主观评价和物理测量的双重方法对应聘者的照

片数据进行描述和分析， 辨别出在人脸社会感知过程

中重要的面部特征及其社会感知价值， 为本领域的研

究者和实践者提供了人脸数据处理和分析的方法借鉴。
第三， 基于应聘者的面部特征， 招聘者可以迅速

而准确地对其个性特质做出推断， 进而形成职业匹配

的预测。 人们通过长期的社会观察形成了关于人脸经

验性的刻板印象， 尚缺乏对其内部机理的学术探讨。
本文研究了应聘者不同面部特征与个性特质推断之间

的相关关系， 以及个性特质与职业类别之间的匹配关

系。 结果表明， 应聘者的某些面部特征 （如窄脸、
长鼻子、 大眼睛） 与特定个性特质 （神经质、 开放

性、 责任感） 有显著关联性， 被认为与律师职业更

加匹配； 另外一些面部特征 （如长下巴、 短鼻子、
小眼睛） 与特定个性特质 （外倾性、 宜人性） 有显著

关联性， 被认为与销售员职业更加匹配。 本研究不仅

从理论上解决了在人才选拔和招聘领域备受关注的相

貌禀赋问题， 更从实践的角度得出了应聘者不同的面

部特征、 个性特质推断与职业类型匹配性的实证结果，
有助于实践中的招聘者和应聘者双方树立正确的相貌

观念， 认清个体特征与职业匹配的效应机理， 更好实

现人职匹配和招聘效率提升。
（二） 研究展望

本研究聚焦于人脸的社会感知与职业匹配之间的

效应机制， 进行了跨学科的探索性学术研究。 未来该

领域的研究可以从以下方向展开： 一是对更广泛的职

业类型进行研究， 深入挖掘不同职业的工作特点及其

对人力资本的深层要求， 探究在不同行业中对人脸进

行多维度的社会感知如个性、 能力、 潜质等核心职业

要素， 更好地实现职业匹配、 人尽其才。 二是跨学科
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协作， 集成最新的人脸识别、 图像处理、 机器学习等

科技成果， 对人脸、 动作、 仪态等非结构化数据进行充

分挖掘， 更加全面、 系统地对企业的人力资本如候选员

工、 核心员工、 高级管理者进行关注和研究。 三是人脸

作为重要的非结构化数据将应用于更加广泛的商业领

域， 如顾客管理、 商业谈判、 公关策略、 社会安全等。
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