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一、 引言

２０１３ 年 １１ 月， 党的十八届三中全会审议通过

《中共中央关于全面深化改革若干重大问题的决定》，
首次提出 “财政是国家治理的基础和重要支柱” 这

一重要论断， 不仅赋予了财政在国家治理中新的历史

作用， 还为从治理视角审视中国财政发展历程提供了

更为精准的观察维度。 例如， 李炜光 （２０１４） ［１］ 认为

财政是连接政治、 经济与社会三大子系统的媒介， 只

有把财政问题上升到这个综合性极强的理论高度， 中

国现代财政制度的建构和作为国家治理的基础才是现

实的和可能的。 卢洪友 （２０１４） ［２］ 认为财政是各种利

益关系的交汇点， 财政与市场、 财政与社会、 财政与

民众各个层面都有着千丝万缕的联系， 财税预算制度

理所当然地成为现代国家治理的基础性制度安排。 高

培勇 （２０１４） ［３］认为将财政定位于国家治理的基础和

重要支柱， 使其成为国家治理体系的重要组成部分，
从根本上摆正了财政与财税体制的位置。 我们还同步

检索中国知网以 “财政治理” 为主题的研究论文，
发现相关题材的文献数量从 ２０１３ 年的数百篇， 大幅

度增长至 ２０２０ 年的 ２ ０００ 多篇， 充分说明中国财政

领域围绕 “财政治理” 这一议题进行了深入研究，
逐渐形成了较为科学严谨且内容丰富的学术共同体。

２０１７ 年 ５ 月， 中共中央印发 《关于加快构建中

国特色哲学社会科学的意见》， 明确提出要 “加快构

建中国特色哲学社会科学学科体系、 学术体系和话语

体系”。 其中， “话语体系是学术体系的反映、 表达

和传播方式， 是构成学科体系之网的纽结， 主要包

括： 概念、 范畴、 命题、 判断、 术语、 语言等” （谢
伏瞻， ２０１９［４］）。 此后， 众多学者开始关注不同学科

不同领域话语体系的构建问题， 如社会学话语体系

（洪大用， ２０１８［５］）、 法学话语体系 （廖奕， ２０１８［６］ ）、
生态文明思想话语体系 （张云飞， ２０１９［７］ ）、 中国特

色社会主义制度优势话语体系 （陈金龙， ２０２０［８］ ）、
中国共产党现代化话语体系 （罗永宽和齐娟， ２０２１［９］ ）
等。 然而， 颇为遗憾的是， 近年来聚焦财政治理领域

研究的学者众多， 成果丰硕， 但寻求揭示财政治理话

语体系的研究成果却不多见， 个别学者如温婧等

（２０２１） ［１０］研究了新时代中国税务话语体系的内涵与

建构逻辑， 但距真正形成独属于财政治理领域的话语

体系仍有不小差距。 当前在迈向和实现第二个百年奋

斗目标的过程中， 更加需要 “理论工作者进一步丰

富、 发展与完善中国经济学的相关范畴、 概念与理论

体系 （谢伏瞻， ２０１９［１１］） ”。
因此， 本文尝试转向 “财政治理＋话语体系” 视

角， 基于 １９８１—２０２０ 年全国财政工作会议讲话文本

（主要是指国务院副总理以及财政部部长、 副部长在

当年度全国财政会议工作上的讲话文本）， 运用潜在

狄利克雷分布 （Ｌａｔｅｎｔ Ｄｉｒｉｃｈｌｅｔ Ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ， 简称 ＬＤＡ）
模型分析方法 （Ｂｌｅｉ 等， ２００３［１２］ ）， 定量识别 １９８０
年代以来中国财政治理话语体系中的语词转换、 话题

演变等内容， 并在对其进行可视化分析的基础上， 进

一步提炼出中国财政治理话语体系的演化线索。 本文

的研究内容有利于廓清中国财政治理话语体系变迁，
为理论上丰富中国财政治理研究、 实践中讲好中国财

税故事提供新的视角。
本文的研究结果显示： １９８１—２０２０ 年， 中国财

政治理话语体系在不同发展阶段呈现出阶段性特征，
即在 １９８１—１９９３ 年、 １９９４—２００２ 年、 ２００３—２０１２ 年、
２０１３—２０２０ 年， 分别呈现出 “国家性” “公共性”
“科学性” 与 “民生性” 特征， 且不同特征承续与转

换的背后， 反映的是财政治理在政治、 经济、 文化、
社会、 生态等国家治理各个层面的全方位深嵌。 与此

同时， 中国财政治理话语体系变迁呈现出四条鲜明的

主线索， 分别是健全完善财税体制、 服务保障民生需

求、 防范和化解风险以及加强对外交流合作， 这既是

读懂中国财政治理话语体系变迁的重要锁钥， 也是财

政彰显作为 “国家治理的基础和重要支柱” 职能定

位的重要领域。
本文可能的贡献在于： （ １ ） 手动搜集整理

１９８１—２０２０ 年全国财政工作会议讲话文本以建立文

本数据库， 并对重点语词、 热点话题等进行定量识

别， 为精细刻画中国财政治理变迁提供了新视角；
（２） 引入 ＬＤＡ 模型分析方法， 对全国财政工作会议

讲话文本进行规范的定量研究， 为中国财政治理研究

引入新方法提供了启示与借鉴； （ ３） 归纳并总结

１９８０ 年代以来中国财政治理话语体系的演化线索，
有利于进一步拓展丰富财政治理领域相关研究。

本文余下部分内容安排如下： 第二部分为文献述

评与理论分析； 第三部分为研究设计、 数据与模型；
第四部分为定量识别与结果分析； 第五部分为结论与

研究展望。

二、 文献述评与理论分析

财政是国家治理的基础和重要支柱， 意味着财政
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制度是现代国家治理制度体系中最核心的一项基础性

制度。 高培勇 （２０１５） ［１３］ 认为 “基础和支柱说” 所

蕴含的最重要意义， 就是以往作为经济范畴、 主要在

经济领域定位的财政， 在跃升至国家治理层面、 定位

于国家治理总棋局之后， 不仅其功能和作用获得了全

面提升和拓展， 而且作为第一次从根本上摆正了财政

位置的回归本义之举， 亦获得了学理性支撑和方法论

支持。 自此以后， 站在国家治理的宏大层面， 全方

位、 多学科地诠释和解读中国财政治理的研究成果纷

纷涌现。
例如， 刘尚希 （２０１５） ［１４］提出国家治理的三个维

度， 即国家与市场 （企业） 的关系、 国家与社会

（个人） 的关系、 中央与地方 （城乡区域） 的关系，
并将三个维度阐述为财政在新时期发展和改革的坐标

系， 财政活动、 财政改革、 财政法治都深嵌到国家治

理的三个维度之中。 崔潮 （２０１６） ［１５］立足国家治理演

化的三维视阈， 比较分析了中外财政现代化进程， 认

为中国正进入财政现代化建设的新阶段， 建设的是治

理型财政， 且治理型财政具有主体多元性、 公共参与

性、 公益性与回应性、 绩效性、 法治性等特征。 鲁建

坤和李永友 （２０１８） ［１６］从国家治理角度整体性地探讨

中国财政体制垂直不平衡存在的内在逻辑， 发现中国

财政体制具有很强的纵向激励功能， 契合于政治组织

的纵向分工架构， 因应国家治理需求。 付敏杰 （２０２０）［１７］

认为要从现代化强国的内在逻辑去理解作为改革和制

度发展目标的现代财政制度， 中国的现代财政制度以

全面建设现代化强国为发展目标， 以现代化经济体系

为汲取之源， 支撑新时代的现代国家治理体系建构，
是中国全面建设现代化强国的 “第三支柱”。 此外，
还有学者提出了财政治理研究领域的诸多新论断， 如

“财政全域国家治理” （贾康和龙小燕， ２０１５［１８］）、 “国
家治理财政论” （吕冰洋， ２０１８［１９］）、 “财政治理风险

观” （刘尚希等， ２０１８［２０］） 等。
纵观上述成果， 学者们扎根于中国特色社会主义

伟大实践， 对新时代以来中国财政治理的内涵、 外

延、 定位以及财政治理与国家治理的关系等议题进行

了深入挖掘， 取得了系统化系列化的标志性成果。 事

实上， 不同学者们的研究结论， 往往反映的是他们对

财政治理的不同看法， 这些看法归根结底是通过很多

相同的抑或不同的语词、 话题、 概念、 范畴、 命题、
术语等表达出来， 表达方式或会不同但实质可能有所

重叠。 那么， 如何识别这些差异？ 一种有效的解决途

径是借助政策文本分析方法， 通过观察与财政治理密

切相关的众多政策文本中的语词搭配、 语词转换、 重

点语词等内容， 识别和提炼与财政治理关联紧密的一

组热点主题， 进而寻求揭示出中国财政治理话语体系

的新变化新特点。
所谓政策文本， 通常是指因政策活动而产生的相

关文本， 是一个社会群体留下的包含丰富语义特征的

记录 （Ｋｏｚｌｏｗｓｋｉ 等， ２０１９［２１］ ）。 政策文本分析是一

种量化分析政策文本结构属性的研究方法， 最初是应

用在情报学、 信息学等领域 （Ｃａｒｌｅｙ， １９９７［２２］ ）。 得

益于互联网的快速发展、 计算机技术的巨大进步以及

随之而来的 “计算转向” （ Ｌｕｈｍａｎｎ 和 Ｂｕｒｇｈａｒｄｔ，
２０２２［２３］）， 文本大数据采集与分析方法在经济学、 金

融学、 社会学等社会科学研究领域的应用方兴未艾

（沈艳等， ２０１９［２４］ ）。 近年来， 这一方法在财政治理

与国家治理研究领域同样得到广泛运用。 例如， 卢盛

峰等 （２０２０） ［２５］基于 １９９７—２０１７ 年国务院－省－市政

府的工作报告文本， 定量识别了中国地方政府财政治

理特征及其动态趋势。 王亚婷和孔繁斌 （２０２０） ［２６］对

１９９４—２０１９ 年中央机构颁布的政府债务相关的政策

文献计量分析， 发现我国地方政府债务问题的相关政

策在不同时期有着不同的话语焦点。 宋雄伟等

（２０２０） ［２７］以新中国成立以来党代会、 全国人大、 政

协以及国务院等部门工作报告为据， 识别国家治理话

语体系的话语主题在不同历史阶段演进、 分流、 合

并、 消失与重组的变化规律。 宋雄伟 （２０２１） ［２８］对新

中国成立以来政府工作报告的文本分析， 发现中国政

府治理形成以 “社会主义、 人民、 政府、 生活、 农

业、 产业、 企业、 改革” 等为核心概念的话语体系。
刁伟涛等 （２０２２） ［２９］运用文本分词和词频分析方法，
以 ２０１５—２０１９ 年中央－省－市政府预算报告中的地方

债务治理内容为基础， 系统梳理了地方债务治理的发

展历程和基本全貌， 为进一步改进和完善地方政府治

理提供了重要启示。
然而， 已有研究或关注财政治理的某一领域， 如

地方政府财政治理、 地方政府债务治理， 或寓财政治

理于国家治理研究之中， 将财政治理作为国家治理的

某一方面展开。 相对于既有研究而言， 本文专题聚焦

财政治理话语体系研究， 通过手动搜集整理 １９８１—
２０２０ 年全国财政工作会议讲话文本， 建立文本数据

库， 梳理与识别了 １９８０ 年代以来中国财政治理话语

体系中的重点语词、 热门话题等内容， 并在运用

５
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ＬＤＡ 模型方法定量分析的基础上， 归纳并总结中国

财政治理话语体系的演化线索。 因此， 本文的研究是

刻画中国财政治理话语体系的一次更为精细的尝试，
有利于进一步拓展和丰富中国财政治理领域相关

研究。

三、 研究设计、 数据与模型

（一） 研究设计

有研究显示， 国内现有治理研究多以理论脉络演

进、 决策制定亲历与感悟、 典型化事实等方式为主，
易忽视重要会议精神和重要文件中蕴含的治理思想

（李朱， ２０１９［３０］ ）。 事实上， 政策文本不只是一种展

示 “白纸上黑字” 的策略工具， 更是记载和反映会

议精神和文件思想的重要载体， 且 “文本的语言含

义自然会反映人的特定态度、 看法主张、 价值取向和

利益， 从文本的内容进行分析， 可以推测文本提供者

的目的和意图” （卢盛峰等， ２０２０［２４］ ）。 我们认为，
全国财政工作会议讲话文本是政府部门最重要的官方

文本之一， 由国务院副总理以及财政部部长、 副部长

在当年度全国财政工作会议上的讲话生成， 其主要内

容是决策者对年度财政工作的总结， 以及对下一阶段

的工作部署， 涉及预算收支管理、 收入分配调控等方

面， 全方位展现了一段时期内财政工作的重心， 是财

政部门制定和执行具体政策的重要依据， 且行文规

范、 用词严谨， 高度凝练、 体系完善， 具有强烈的权

威性和相当程度的研究价值。 据此， 本文选用全国财

政工作会议讲话文本， 从中提炼与财政治理相关的语

词和话题， 作为分析中国财政治理话语体系的主要依

据， 这在逻辑上是可行的。
基于上述考虑， 本文主要从两方面出发考察中国

财政治理话语体系。 一方面， 立足静态层面， 在不同

时间窗口下对语词维度 （ｗ）、 话题维度 （ ｚ） 上的与

财政治理相关的重点语词、 热点话题进行识别与分

析， 审察不同时期财政治理话语体系的主要内容及其

线索变化， 这部分内容主要通过词云图 （ｗｏｒｄｃｌｏｕｄ）
形式展示。 其中， ｔ 代表时间维度， ｗ 代表语词维度，
ｚ 代表话题维度。 另一方面， 立足动态层面， 运用

ＬＤＡ 模型方法归纳并总结 １９８０ 年代以来中国财政治

理话语体系的演化线索。 选择 ＬＤＡ 模型的好处是，
该模型算法提供了一个 “自动化” （ ａｕｔｏｍａｔｉｃ） 过

程， 能够将文本 （包括非常大的文本库） 内容编码

为一组具有实质意义的编码类别， 形成特定含义的

“话题” （Ｍｏｈｒ 和 Ｂｏｇｄａｎｏｖ， ２０１３［３１］ ）， 有助于实现

在 “最少人工干预” （ｍｉｎｉｍｕｍ ｍａｎｕａｌ ｉｎｔｅｒｖｅｎｔｉｏｎ）
条件下， 归纳中国财政治理话语体系在时间维度 （ ｔ）
上的演化线索， 并运用桑基图 （Ｓａｎｋｅｙ ｄｉａｇｒａｍ） 进

行可视化展示。 本文构建的主要研究框架如图 １
所示。
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图 １　 本文的主要研究框架

（二） 数据

第一， 收集整理文本数据。 通过中国政府网、 财

政部官方网站、 中国知网等公开渠道， 手动检索并整

理全国财政工作会议讲话文本， 限于数据可得性， 时

间起止范围为 １９８１ 年至 ２０２０ 年。 本文参考高培勇等

（２０１８） ［３２］、 楼继伟 （２０１９） ［３３］ 等学者梳理中国财政

发展历程的做法， 将 １９８０ 年代以来中国财政发展历

程划分为 １９８１—１９９３ 年、 １９９４—２００２ 年、 ２００３—

６
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２０１２ 年以及 ２０１３—２０２０ 年等四个阶段。 本文手动检

索到全国财政工作会议讲话文本共计 ９１ 份、 ７７􀆰 ８ 万

多字、 ３ ６１５ 个自然段落， 其中每份文本平均 ８ ５００
多字、 ４０ 个自然段落， 文本的基本参数如表 １ 所示。

值得说明的是， 在具体筛选文本过程中， 我们注重甄

别文本类型， 手动去除新闻报道类、 政策解读类等重

复性文本， 并经第三方反复核验筛查， 以确保文本数

据的可靠性、 准确性和权威性。

表 １ １９８１—２０２０ 年全国财政工作会议讲话的基本参数

发展阶段 份数 总字数 平均字数 ／ 份 总段落数 平均段落 ／ 份

１９８１—１９９３ 年 ３９ ２１７ ９２５ ５ ５８８ １ ０１１ ２６

１９９４—２００２ 年 ３１ ２２１ ９１５ ７ １５９ １ ０７０ ３５

２００３—２０１２ 年 １２ ２１０ １２３ １７ ５１０ ９３４ ７８

２０１３—２０２０ 年 ９ １２８ ６７４ １４ ２９７ ６００ ６７

总计 ９１ ７７８ ６３７ ８ ５５６ ３ ６１５ ４０

　 　 资料来源： 笔者根据全国财政工作会议讲话文本整理所得。

　 　 第二， 进行文本预处理。 将全国财政工作会议讲

话文本作为数据来源， 通过结巴 （ ｊｉｅｂａ） 分词、 词

频－逆文件频率 （ＴＦ⁃ＩＤＦ） 算法、 添加自定义词典等

自然语言处理方式， 对文本进行预处理， 同时进行时

间窗口分割， 以获得具有时间序列特征的与财政治理

相关的语词、 话题。 对文本进行预处理的具体操作过

程是： 第一步， 丰富自定义词典。 引用 《现代经济

学大典 （财政学分册） 》 （贾康和高培勇， ２０１６［３４］ ）、
《现代经济学大典 （政治经济学分册） 》 （逄锦聚等，
２０１６［３５］） 中的财政专业词汇， 如 “利改税” “分税

制” “公共财政” “法治政府” 等， 完善词典内容，

确保与财政治理相关语词、 话题的完整性， 提高分词

效果。 第二步， 运用 ｊｉｅｂａ 进行分词。 利用 Ｐｙｔｈｏｎ
软件中文本分析常用的精确模式进行 ｊｉｅｂａ 分词，
在分词过程中， 添加自定义停用词表以去除虚词或

无实际意义的词， 如 “充分发挥” “决定性” “明确

指出” “回顾总结” 等， 结合中文停用词表 （即哈

工大停用词表）， 保证与财政治理相关的语词、 话

题的精准度。 第三步， 通过词袋模型 （ ｂａｇ⁃ｏｆ⁃ｗｏｒｄｓ
ｍｏｄｅｌ） 方式构建词典， 将分词后的词语转化为计

算机更易计算识别的向量模式， 为 ＬＤＡ 模型分析

做好准备。
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图 ２　 本文的主要研究方法

　 　 第三， 研究方法分析。 本文运用 ＬＤＡ 模型分析

方法， 获取财政治理话语体系中的语词、 话题等内容

的空间表征， 如图 ２ 所示。 这一过程主要基于 ＴＦ⁃
ＩＤＦ （词频－逆文档频率） 算法， 通过两个重要概率

分布进行， 即 “文档－话题概率分布” 获取与财政治

理相关的特定话题的文档情况； “话题－话题词概率

分布” 获取与财政治理相关的话题以及不同话题之

间的关联程度、 演化逻辑等。 其中， ＴＦ⁃ＩＤＦ 算法中

ＴＦ 的值为某个语词在文章中出现的次数， ＩＤＦ 计算

公式为 ｌｏｇ［语料库的文档总数 ／ （包含该语词的文档

数＋１）］。 这一算法的基本原理是， 假如某个语词在某

一类别出现得多， 在其他类别出现得少， 那 ＩＤＦ 的值

就会比较大， 认为这个语词有很好的类别区分能力；
假如这个语词在所有类别中都出现得多， 那么 ＩＤＦ 值

会随着类别的增加而下降。 也就是说， ＩＤＦ 反映的是

一个语词能将当前文本与其他文本区分开的能力。

７
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（三） 模型

ＬＤＡ 模型建立在概率潜在语义分析 （Ｐｒｏｂａｂｉｌｉｓｔｉｃ
Ｌａｔｅｎｔ Ｓｅｍａｎｔｉｃ Ａｎａｌｙｓｉｓ， 简称 ＰＬＳＡ） 深度解释文本

的基础之上， 是一种更加泛化的文本话题模型分析方

法 （宗成庆等， ２０１９［３６］）， 能够对海量文本信息进行

处理， 且在多维分析、 可视化呈现等方面具有更趋精

准的效果， 已有成果大都将其应用于图书情报学、 文

献计量学以及部分新兴领域研究 （邱均平和沈超，
２０２１［３７］）。 截至目前， 财政治理研究领域鲜有学者引

入这一方法。 ＬＤＡ 模型的基本思想是将文本通过

ＬＤＡ 模型训练， 得到文本在话题空间的语词表征

（即随机的潜在话题）， 而后基于话题模型中的参数

估计值， 刻画文档 ／话题关系、 话题特征等拓展性信

息。 该模型的数学化表达公式如下：

ｐ（ｗ， ｚ，θ，φ；α，β） ＝ ∏
Ｍ

ｊ ＝ １
ｐ（θ ｊ；α）∏

Ｋ

ｉ ＝ １
ｐ（φｉ；β）

　 ∏
Ｎ

ｔ ＝ １
ｐ（ｚ ｊ，ｔ θ ｊ）ｐ（ｗ ｊ，ｔ θｚ ｊ，ｔ） （１）

本文假设 ＬＤＡ 模型在全国财政工作会议文本库

Ｄ 中的每个文本 ｗ 都有如图 ３ 的生成过程。 首先， 根

据财政工作会议文本中的模型参数 α 和 β 进行取样，
其中 α 是话题多项式 θ 的先验分布参数， 是一个 ｋ 维

向量 （ｋ 为话题个数）。 参考 Ａｓｕｎｃｉｏｎ 等 （２０１２） ［３８］

推荐的参数值改进方法， 在 ＬＤＡ 通用设置基础上对

参数进行平滑处理， 将超参数 α 取值设为 ５０ ／ ｋ＋１； β
是话题多项式 φ 的先验分布参数， 是一个 ｖ 维向量

（ｖ 为词汇表里词的个数）， 按照经验值设为 ０􀆰 ０１。 最

优话题数 ｋ 参考 Ｍｉｍｎｏ 等 （２０１１） ［３９］ 提出的一致性

得分 （ｃｏｈｅｒｅｎｃｅ ｓｃｏｒｅ） 确定， 参数在生成文本库的

过程中使用吉布斯采样 （Ｇｉｂｂｓ Ｓａｍｐｌｉｎｇ） 推理方法

估计， 生成 θ 和 φ。 其次， 根据文本级变量 θ 和 φ 取

样， θ 代表文本在话题上的分布， φ 代表话题在话题

词上的分布， Ｄ 代表文本数量， 每个文本采样一次。
最后， 根据词级变量 ｗ 和 ｚ 取样， ｗ 和 ｚ 分别表示模

型的语词及话题， 相应对每个文本中的语词采样，
ＮＤ 代表文本中语词的数量。

w

D

z

ND

β φ

α

θ

图 ３　 ＬＤＡ 模型的图形表示

此外， 考虑到相近发展阶段的语词或话题在演化

过程中， 往往具有较高相似性， 可通过提取较高相似

度的话题， 识别不同话题间的演化关系。 因此， 本文计

算相近发展阶段的话题在向量上的余弦值 （０＜ｃｏｓθ＜１），
以衡量话题相似度。 即当余弦值趋向 ０ 时， 说明话题

的向量有差异， 两话题间的关联度不够； 余弦值趋向

１ 时， 说明话题向量相似度高， 将相近发展阶段相似

度高的话题关联， 以分析不同话题间的演化关系。 数

学化表达如公式 （２） 所示， 其中， ｗｘ
ｉ 、 ｗｙ

ｉ＋１ 分别表

示第 ｉ、 ｉ＋１ 时间段的话题 ｘ、 ｙ。

ｃｏｓ（θ） ＝
∑

ｎ

ｉ ＝ １
（ｗｘ

ｉ × ｗｙ
ｉ＋１）

∑
ｎ

ｉ ＝ １
（ｗｘ

ｉ ） ２ × ∑
ｎ

ｉ ＝ １
（ｗｙ

ｉ＋１） ２

（２）

四、 定量识别与结果分析

（一） 话题生成分析

采用 Ｐｙｔｈｏｎ 软件中的 ｇｅｎｓｉｍ 包进行 ＬＤＡ 话题模

型参数估计， 将全国财政工作会议文本中与财政治理

话语相关的话题数量区间设为 ［０， ３０］， 超参数 α
取值是 ５０ ／ ｋ＋１， β 为 ０􀆰 ０１， 同时考虑算力与收敛效

果， 将收敛次数定在 ４００ 次。 此外， 通过计算一致性

得分， 获取不同发展阶段上的最优话题数。 一般情况

下， 一致性得分随话题数量的增加而增加， 直到增至

某个数值后趋于平稳或下降， 在平稳或下降前最高的

一致性得分对应的话题数量即为最优话题数。 １９８１—
２０２０ 年中国财政治理话题的一致性得分结果， 如图

４ 所示。
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图 ４　 １９８１—２０２０ 年中国财政治理话题的一致性得分图

由图 ４ 可知， 伴随话题数的增加， 不同发展阶段

上的财政治理话题一致性得分逐渐增大， 达到最大值

后， 逐渐在波动中趋于稳定。 进一步手动去除重复或
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与财政治理无关的话题聚类， 最终确定不同发展阶段

上的财政治理最优话题数， 结果如表 ２ 所示。 简言

之， 中国财政治理话题数从 １９８１—１９９３ 年的 １６ 个、
１９９４—２００２ 年的 １６ 个， 经过演进、 分流与合并、 消

失与重组， 逐渐发展为 ２００３—２０１２ 年的 １８ 个、 ２０１３—

２０２０ 年的 ２４ 个， 至此， 中国财政治理领域形成了以

“国民收入、 统收统支、 税利、 粮食、 农村、 社会保

障、 经济结构、 改革 （方案）、 观念、 消费税、 税收

政策、 中央、 事权” 等热点话题为主要内容构成的

话语体系。

表 ２ １９８１—２０２０ 年中国财政治理话题分布情况

发展阶段 一致性话题数 最优话题数 最终确定的财政治理话题

１９８１—１９９３ 年 ２４ １６
税利分流与两个比重、 宏观调控、 包干与基数、 增收节支、 财政干部管理、 财经秩序、 农

税与收支相抵、 整顿党的组织、 财源建设、 监督与管理、 放权让利、 财政补贴与税收减

免、 复式预算、 改革开放、 国家利益、 保值公债

１９９４—２００２ 年 １８ １６
公共财政与宏观政策、 会计制度与工作作风、 分税制、 财政支出、 稽查与征管、 预算与资

金管理、 国有企业与事权财权、 两税、 出口退税与涉外征管、 财政法治建设、 增收节支与

两个比重、 领导带队与财税队伍、 股票市场、 内部监督、 税费改革、 政企分开

２００３—２０１２ 年 １８ １８

财税改革、 财政收支与社会保障、 基本公共服务、 新农村建设、 国际财金合作、 财政监督

与管理、 涉外税制、 县乡财政与区域协调、 财政信息化、 国有资产与定额、 科技创新与节

能减排、 行业管理与财政法治、 世界经济环境、 人民与根本利益、 公共财政体制、 支农惠

农、 就业与社会保障、 绩效评价

２０１３—２０２０ 年 ２５ ２４

现代财税体制、 财政支农与乡村振兴、 社会保障与城乡居民、 就业与民生、 节支与对冲、
债务与风险、 国际财经合作、 党风廉政、 三大攻坚、 财政法治、 财政管理、 财政金融风

险、 财政干部队伍、 国际财经事务、 资金投入与民生、 生态补偿、 新型城镇化、 绿色生态

与智能制造、 污染防治、 核心技术与产业链供应链、 循环与供需、 税负与保险费率、 抗击

疫情、 教育与扶贫

（二） 话题可视化分析

运用词云图形式对 １９８１—２０２０ 年财政治理话题

进行可视化展示， 结果如图 ５ 所示。 其中确定词云图

的绘制参数时， 话题的度量区域由该话题在 ＬＤＡ 模

型结果中的文档－话题概率分布决定。 总体上， 不同

发展阶段的财政治理话题各有侧重， 表明中国财政治

理话语体系呈现阶段性特征， 即在 １９８１—１９９３ 年、
１９９４—２００２ 年、 ２００３—２０１２ 年、 ２０１３—２０２０ 年， 分

别呈现出 “国家性” “公共性” “科学性” “民生性”
特征， 且不同特征承续转换的背后， 反映的是财政治

理在政治、 经济、 文化、 社会、 生态等国家治理各个

层面的全方位深嵌。 具体而言：
第一， １９８１—１９９３ 年财政治理话语体系的 “国

家性” 特征明显。 这一时期， 我国深入推行 “对内

改革、 对外开放” 政策， 对计划与市场关系的认识

不断深化， 按照党的十二大 “贯彻计划经济为主、
市场调节为辅” “财政体制先行一步” 等要求， 财政

改革作出积极调整以适应经济体制改革变化。 财政治

理话题重点围绕增加 “国民收入”、 提高 “两个比

重”、 突破 “统收统支”、 实施 “税利分流”、 整顿

“财经秩序”、 维护 “国家利益”、 提高 “经济效益”
等展开。 例如， 在划分中央与地方政府收入与支出责

任方面， 强调发挥 “增收节支” 的两个积极性， 强

调发挥财政政策这一 “宏观调控” 工具在稳定 “物
价” 方面的积极作用等。 在调节政府与企业关系方

面， 围绕培养 “骨干企业”， 鼓励企业生产 “适销对

路” 产品， 对 “外贸企业” “农民” “教育” 等特殊

经营主体或领域， 给予一定的财政补贴或税收优惠

等。 此外， “整顿党的组织” “监督与管理” 等话题，
同样镌刻着强烈的国家意志色彩。

第二， １９９４—２００２ 年财政治理话语体系的 “公共

性” 特征明显。 这一时期， 伴随加快建立社会主义市

场经济体制的改革目标确立， 更好地发挥市场 “无形

之手” 作用愈发受到重视。 反映到财政领域， 以厦门

大学张馨教授为代表的财政学家开始探讨将 “公共财

政” 作为中国财政改革的方向， 到 １９９８ 年以满足社会

公共需要为核心的 “公共财政” 正式纳入政府决策

（刘尚希， ２０１０［４０］ ）， 例如， １９９４ 年 “分税制” 财政

体制改革， 体现为新 “财税体制” 以及税务机构 “分
设” “稽查与征管” 等话题。 １９９８ 年确立建设公共财

政目标后， 开始更多地重视 “社会保障” “费改税”
“税费改革” “政企分开” 以及 “预算法” “预算与资

金管理” 等话题。 此外， 伴随对外开放程度不断扩大，
“财经外交” “国际” “出口” 以及 “经济结构” “经
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济运行” “宏观政策” 等话题明显增多。
第三， ２００３—２０１２ 年财政治理话语体系的 “科

学性” 特征明显。 党的十六届三中全会审议通过

《中共中央关于完善社会主义市场经济体制若干问题

的决定》， 强调要进一步健全和完善公共财政体制。
这一时期， 公共财政的建设与完善主要是在落实科学

发展观中推进 （高培勇， ２０１４［４１］ ）。 例如， 财政聚财

方面， 强调进行财税 “改革”， 将 “蛋糕” 做大， 通

过 “增值税转型” “营改增” 等， 促进税负公平。 财

政用财方面， 形成 “医疗卫生” “社会保障” “养老

保险” “住房” 等基本公共服务领域的话题、 “现代

农业” “农田水利” “农民” “中低产田” “支农惠

农” 等新农村建设领域的话题、 “县域” “调整结构”
“基层政权” “财力” 等县乡财政领域的话题， 保障

将 “蛋糕” 分好。 财政节财方面， “高新技术” “新
能源” “排污权” “绩效评价” 等科创节能领域的话

题也不断涌现。
第四， ２０１３—２０２０ 年财政治理话语体系的 “民

生性” 特征明显。 党的十八大以来， 中国特色社会

主义进入新时代， 这是我国发展新的历史方位。 这一

时期， 现代财政制度改革放置于全面深化改革的总棋

局中稳步推进， 财政治理话语体系不仅有 “消费税”
“税收政策” “改革方案” “事权” “中央” “区域间”
等延续下来的重点话题， 更呈现出强烈的 “民生性”
特征。 例如， 围绕 “贫困地区” “大病医疗” “养老

保险” “教育” “安居工程” 等话题， 财政致力于保

障 “就业与民生”， 满足人民对美好生活的需要。 围

绕 “财政金融风险” “三大攻坚” “污染防治” “抗
击疫情” 以及 “债务” “乱象” “税负” “预警” “对
冲” 等话题， 财政致力于化解公共风险， 提升人民福

祉， 服务经济社会发展大局， 不断夯实其作为国家治

理的基础和重要支柱的作用。
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图 ５　 １９８１—２０２０ 年中国财政治理话题的词云图

（三） 话题演化线索分析

基于 ＪａｖａＳｃｒｉｐｔ 的数据可视化图表库 ＥＣｈａｒｔｓ， 将

财政治理话题的演化关系绘成桑基图， 结果如图 ６ 所

示。 不同话题之间联系的强弱， 通过计算相近发展阶

段上不同话题间的余弦距离获得， 余弦距离值越趋向

于 １， 不同话题之间出现演化关系的概率越大。 参照

相关学者做法， 确定 ０􀆰 ３ 为相似度阈值， 即认定余弦

距离值高于 ０􀆰 ３ 的话题具有演化关系。 其中横轴代表

１９８１—２０２０ 年的四个发展阶段， 纵轴代表不同发展

阶段上的话题。 连线从左向右发展， 线条的粗细代表

不同话题间的联系强弱， 线条越粗， 表示不同话题间

的演化关系越强烈。 由图 ６ 可知， １９８１—２０２０ 年，
中国财政治理话语体系演化的主线索主要有如下

四条：
健全完善财税体制， 是中国财政治理话语体系演

变的第一条主线索。 财政治理话题从 １９８１—１９９３ 年

的 “包干与基数” “税利分流与两个比重” 等话题，
演化为 １９９４—２００２ 年的 “分税制”， 连同 “公共财

政与宏观政策” “预算与资金管理” “财政法治建设”
等话题， 进一步演化为 ２００３—２０１２ 年的 “公共财政

体制”， 连同 “县乡财政与区域协调” “国有资产与

定额” “财税改革” “涉外税制” 等话题， 最终演化

为 ２０１３—２０２０ 年的 “现代财税体制” 话题。 这一发

现与相关学者研究类似， 即改革开放初期的中国财政

改革是局部的， １９８０ 年之后包括财税体制改革、 税

制改革、 国有企业改革等在内的重要制度改革陆续推

行， 都是为了实现财税现代化 （杨志勇， ２０１８［４２］ ）。
此外， “农税” 话题在 ２００６ 年起消失， 是因为这一

时期伴随 “让公共财政照耀农村” 新理念的深入推

行， 我国持续加大对 “三农” 领域的财政投入， 终

结了延续两千余年的农业税。
服务保障民生需求， 是中国财政治理话语体系

演化的第二条主线索。 财政治理话题从 １９８１—１９９３
年的 “宏观调控” “改革开放” 等话题， 演化为

１９９４—２００２ 年的 “公共财政与宏观政策” “股票市

场”， 进一步演化为 ２００３—２０１２ 年的 “基本公共服

务” “新农村建设” “县乡财政与区域协调” 等话题，
最终演化为 ２０１３—２０２０ 年的 “社会保障与城乡居

民” “财政支农与乡村振兴” 两大话题， 涵盖 “三大

攻坚战” “就业与民生” “新型城镇化” “教育与扶

贫” 等众多民生领域。 这说明财政治理话语一以贯

之地彰显以人民为中心理念， 且在不同时期既有继承
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又有拓展， 尤其在新时代背景下财政服务民生需求的

内涵更丰富、 范围更广阔， 这也是中国共产党百年财

政思想与实践的主线、 治国理财的出发点 （闫坤，
２０２１［４３］）。

防范和化解风险， 是中国财政治理话语体系演变

的第三条主线索。 财政治理话题从 １９８１—１９９３ 年的

“增收节支” “财政补贴与税收减免” 等话题演化为

１９９４—２００２ 年的 “两税” “增收节支与两个比重”
“稽查与征管” 等话题， 进一步演化为 ２００３—２０１２
年的 “涉外税制” “财政收支与社会保障” “财政监

督与管理” 等话题， 最终演化为 ２０１３—２０２０ 年的

“节支与对冲” “财政管理” 等话题， 涵盖了 “税负

与社会保险费率” “生态补偿” “污染防治” “财政

法治” “财政金融风险” 等话题。 这表明财政作为防

范和化解公共风险的基本机制， 其兼顾 “为人民理

财” “管理国家风险” 的职能在演变中日益丰富 （刘
尚希， ２０２２［４４］）。

加强对外交流合作， 是中国财政治理话语体系演

变的第四条主线索。 财政治理话题从 １９８１—１９９３ 年

的 “整顿党的组织” “财政干部管理” “国家利益”
等话题， 演化为 １９９４—２００２ 年的 “领导带队与财税

队伍” “会计制度与工作作风” “内部监督” 等话题，
进一步演化为 ２００３—２０１２ 年的 “国际财金合作”
“行业管理与财政法治” 等话题， 最终演化为 ２０１３—
２０２０ 年的 “国际财经合作” “国际财经事务” “党风

廉政” “党政干部队伍” 等话题。 究其原因， 一方

面， 打造一支高素质的财政干部队伍， 是适应经济全

球化、 参与全球竞争的必然要求； 另一方面， 扩大财

政治理话语在国际财经对话中的认同感和影响力， 提

升中国在国际财经事务中的话语权和规则制定权， 需

要加大干部管理、 内部监督、 制度建设、 党风廉政建

设等多领域改革协同互进， 共同服务和支撑中国财政

领域的对外开放事业。

19811993� 19942002� 20032012� 20132020�

图 ６　 １９８１—２０２０ 年中国财政治理话语体系演化的桑基图

　 　 概言之， １９８０ 年代以来， 中国财政改革创新发

展植根于中国特色社会主义伟大实践， 在不同发展阶

段催生出不同财政治理话题， 彼此交织互促并持续演

化共生， 形成了中国财政治理话语体系鲜明的四条主

线索， 即健全完善财税体制、 服务保障民生需求、 防

范和化解风险及加强对外交流合作， 体现出 “薪火

相传的继承性” “与时俱进的创新性” 的双重特点。

五、 结论与研究展望

“话语的识别和分析是现在人文科学和社会科学

领域的头等大事” （费尔克劳， ２０２１［４５］ ）。 话语分析

的研究目标不仅在于知识发现， 还在于把握话语体系

的发展趋势和规律 （宋雄伟等， ２０２０［２７］ ）。 本文立足

“财政治理＋话语体系” 视角， 运用 ＬＤＡ 模型分析方
１１
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法， 定量识别 １９８１—２０２０ 年中国财政治理话语体系

的语词、 话题等内容， 并在对其进行归纳分析的基础

上， 进一步提炼出中国财政治理领域话语体系的演化

主线。 研究结果显示： 第一， 中国财政治理话语体系

在不同发展时期呈现出阶段性特征。 具体而言， 在

１９８１—１９９３ 年、 １９９４—２００２ 年、 ２００３—２０１２ 年、
２０１３—２０２０ 年， 分别呈现出 “国家性” “公共性”
“科学性” 与 “民生性” 特征， 且不同特征承续与转

换的背后， 反映的是财政治理在政治、 经济、 文化、
社会、 生态等国家治理各个层面的全方位深嵌。 第

二， 中国财政治理话语体系演化具有四条鲜明的主线

索， 分别是健全完善财税体制、 服务保障民生需求、
防范和化解风险以及加强对外交流合作， 这既是读懂

中国财政治理话语体系变迁的重要锁钥， 也是财政彰

显作为 “国家治理的基础和重要支柱” 职能定位的

重要领域。
本文的研究表明， 中国财政治理话语体系不仅表

现为一个前后传承的接续形态， 还表现为一个推陈出

新的演化过程。 尤其是中国特色社会主义进入新时代

以来， “当代中国正经历着我国历史上最为广泛而深

刻的社会变革， 也正在进行着人类历史上最为宏大而

独特的实践创新” （习近平， ２０１６［４６］ ）， 中国财政治

理领域持续涌现一系列专业性、 思想性、 独创性的且

扎根于中国特色社会主义实践的新语词， 形成一批具

有标识性概念、 契合中国特色的财政治理新话题， 这

是中国特色社会主义话语体系在财政治理领域的鲜明

体现。 与此同时， 伴随中国日益走向世界舞台的中

央， 中国在全球治理中的影响力进一步扩大， 其中

“大国财政是维护大国在全球治理中地位、 责任和权

利的重要保障” （刘尚希和李成威， ２０１６［４７］ ）。 例

如， 近年来中国坚持构建人类命运共同体、 提出共建

“一带一路” 重大倡议、 推动设立亚投行和金砖银行

等新型多边金融机构、 坚定支持 《巴黎协定》 并承

诺将完全履行义务以及累计向全球提供数十亿剂新冠

疫苗等， 这一系列中国智慧、 中国方案和国际公共品

的背后是大国实力尤其是国家意志与财政力量的有机

支撑 （范建鏋， ２０１７［４８］）。 展望未来， 在迈向第二个

百年奋斗目标的新征程中， 构建与中国全球治理地位

相匹配的财政治理话语体系， 既要以中国理论阐释中

国实践， 更要用中国实践升华中国理论， 最终形成承

续古今、 融通中外且兼具思想引领力、 现实解释力、
国际传播力的中国特色社会主义财政治理话语体系，
这是新时代中国财税研究者的使命与担当。

值得进一步强调和说明的是， 在进行本文研究过

程中， 我们认为引入 ＬＤＡ 模型分析方法， 将机器学

习、 文本建模与财政治理研究有机结合， 有利于为观

察中国财政治理提供新视角， 但模型展示的数据与图

表的作用是辅助性的， 研究结论离不开中国财政改革

实践的验证以及更为细致的质性研究。 我们相信， 今

后开展类似研究时， 伴随机器学习技术、 文本分析方

法等飞速发展和充分运用， 必将会为进一步拓展中国

财政治理领域研究、 推动中国财政领域 “三大体系”
建设、 增强中国话语体系国际话语权提供更多富有成

效的研究成果。

参考文献
［１］ 李炜光． 财政何以为国家治理的基础和支柱 ［Ｊ］􀆰 法学评论， ２０１４ （２）： ５４－６０．

［２］ 卢洪友． 从建立现代财政制度入手推进国家治理体系和治理能力现代化 ［Ｊ］􀆰 地方财政研究， ２０１４ （１）： ６－１１．

［３］ 高培勇． 论国家治理现代化框架下的财政基础理论建设 ［Ｊ］􀆰 中国社会科学， ２０１４ （１２）： １０２－１２２， ２０７．

［４］ 谢伏瞻． 加快构建中国特色哲学社会科学学科体系、 学术体系、 话语体系 ［Ｊ］􀆰 中国社会科学， ２０１９ （５）： ４－２２， ２０４．

［５］ 洪大用． 超越西方化与本土化———新时代中国社会学话语体系建设的实质与方向 ［Ｊ］􀆰 社会学研究， ２０１８ （１）： １－１６， ２４２．

［６］ 廖奕． 中国特色社会主义法学话语体系研究反思———以 “党内法规” 话语为例 ［Ｊ］􀆰 法学家， ２０１８ （５）： １－１４， １９２．

［７］ 张云飞． 习近平生态文明思想话语体系初探 ［Ｊ］􀆰 探索， ２０１９ （４）： ２２－３１．

［８］ 陈金龙． 新时代中国特色社会主义制度优势话语体系的建构 ［Ｊ］􀆰 中共党史研究， ２０２０ （４）： １２－１８．

［９］ 罗永宽， 齐娟． 中国共产党现代化话语体系的百年建构与发展逻辑 ［Ｊ］􀆰 中国特色社会主义研究， ２０２１ （１）： １９－２６， ５１．

［１０］ 温婧， 刘文郡， 杨子怡． 协作趋向与价值共创： 新时代中国税务话语体系的内涵与建构逻辑 ［Ｊ］􀆰 税务研究， ２０２１ （７）： １４１－１４５．

［１１］ 谢伏瞻． 中国经济学的形成发展与经济学人的使命——— 《中国经济学手册·导言》 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０２２ （１）： ４－１５．

［１２］ Ｂｌｅｉ Ｄ Ｍ， Ｎｇ Ａ Ｙ， Ｊｏｒｄａｎ Ｍ Ｉ􀆰 Ｌａｔｅｎｔ Ｄｉｒｉｃｈｌｅｔ Ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍａｃｈｉｎｅ Ｌｅａｒｎｉｎｇ Ｒｅｓｅａｒｃｈ， ２００３ （３）： ９９３－１０２２．

［１３］ 高培勇． 论中国财政基础理论的创新———由 “基础和支柱说” 说起 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０１５ （１２）： ４－１１．

［１４］ 刘尚希． 财政与国家治理： 基于三个维度的认识 ［Ｊ］􀆰 经济研究参考， ２０１５ （３８）： ３－９， １７．

２１



　 ２０２２ 年第 ７ 期 ·财政税收·

［１５］ 崔潮． 治理型财政： 中国财政现代化建设的新阶段 ［Ｊ］􀆰 地方财政研究， ２０１６ （１０）： ２９－３４．

［１６］ 鲁建坤， 李永友． 超越财税问题： 从国家治理的角度看中国财政体制垂直不平衡 ［Ｊ］􀆰 社会学研究， ２０１８ （２）： ６２－８７， ２４３－２４４．

［１７］ 付敏杰． 现代财政制度的国家视角———兼论中国全面建设现代化强国的财政治理框架 ［Ｊ］􀆰 财政研究， ２０２０ （２）： ５５－６８．

［１８］ 贾康， 龙小燕． 财政全域国家治理： 现代财政制度构建的基本理论框架 ［Ｊ］􀆰 地方财政研究， ２０１５ （７）： ４－１０．

［１９］ 吕冰洋． “国家治理财政论”： 从公共物品到公共秩序 ［Ｊ］􀆰 财贸经济， ２０１８ （６）： １４－２９．

［２０］ 刘尚希， 李成威， 杨德威． 财政与国家治理： 基于不确定性与风险社会的逻辑 ［Ｊ］􀆰 财政研究， ２０１８ （１）： １０－１９， ５２．

［２１］ Ｋｏｚｌｏｗｓｋｉ Ａ Ｃ， Ｔａｄｄｙ Ｍ， Ｊａｍｅｓ Ａ􀆰 Ｔｈｅ Ｇｅｏｍｅｔｒｙ ｏｆ Ｃｕｌｔｕｒｅ： Ａｎａｌｙｚｉｎｇ ｔｈｅ Ｍｅａｎｉｎｇｓ ｏｆ Ｃｌａｓｓ ｔｈｒｏｕｇｈ Ｗｏｒｄ Ｅｍｂｅｄｄｉｎｇｓ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｓｏｃｉｏｌｏｇｉ⁃

ｃａｌ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１９， ８４ （５）： ９０５－９４９．

［２２］ Ｃａｒｌｅｙ Ｋ Ｍ􀆰 Ｅｘｔｒａｃｔｉｎｇ Ｔｅａｍ Ｍｅｎｔａｌ Ｍｏｄｅｌｓ ｔｈｒｏｕｇｈ Ｔｅｘｔｕａｌ Ａｎａｌｙｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎａｌ Ｂｅｈａｖｉｏｒ， １９９７， １８ （Ｓ１）： ５３３－５５８．

［２３］ Ｌｕｈｍａｎｎ Ｊ， Ｂｕｒｇｈａｒｄｔ Ｍ􀆰 Ｄｉｇｉｔａｌ Ｈｕｍａｎｉｔｉｅｓ—Ａ Ｄｉｓｃｉｐｌｉｎｅ ｉｎ Ｉｔｓ Ｏｗｎ Ｒｉｇｈｔ？ Ａｎ Ａｎａｌｙｓｉｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ａｎｄ Ｐｏｓｉｔｉｏｎ ｏｆ Ｄｉｇｉｔａｌ Ｈｕｍａｎｉｔｉｅｓ ｉｎ ｔｈｅ

Ａｃａｄｅｍｉｃ Ｌａｎｄｓｃａｐｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ ｔｈｅ Ａｓｓｏｃｉａｔｉｏｎ ｆｏｒ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ Ｓｃｉｅｎｃｅ ａｎｄ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ， ２０２２， ７３ （２）： １４８－１７１．

［２４］ 沈艳， 陈赟， 黄卓． 文本大数据分析在经济学和金融学中的应用： 一个文献综述 ［Ｊ］􀆰 经济学 （季刊）， ２０１９ （４）： １１５３－１１８６．

［２５］ 卢盛峰， 李晓淳， 卢洪友． 地方政府财政治理特征研究： 来自中国政府工作报告文本识别的经验证据 ［ Ｊ］ 􀆰 财政研究， ２０２０ （４）：

９９－１１４．

［２６］ 王亚婷， 孔繁斌． 我国地方政府债务问题的政策话语图景———基于政策文本的计量分析 ［Ｊ］􀆰 西南民族大学学报 （人文社科版）， ２０２０

（７）： １９１－２００．

［２７］ 宋雄伟， 张婧婧， 秦曾昌． 中国国家治理话语体系的构成与演化： 基于语词、 概念与主题的分析 ［ Ｊ］ 􀆰 政治学研究， ２０２０ （６）： ５７－

７４， １２７．

［２８］ 宋雄伟． 中国政府治理话语体系的延续与变迁： 一个宏观层面的叙述 ［Ｊ］􀆰 中国行政管理， ２０２１ （６）： ７２－８１．

［２９］ 刁伟涛， 孙晓萱， 沈亮． “本” 中窥 “债” 略见一般———基于预算报告的我国地方债务治理概览 ［ Ｊ］ 􀆰 中央财经大学学报， ２０２２ （３）：

３－１４， ２６．

［３０］ 李朱． 如何正确认识当前的经济形势和经济政策 ［Ｊ］􀆰 财经智库， ２０１９ （４）： １２１－１３９， １４４．

［３１］ Ｍｏｈｒ Ｊ Ｗ， Ｂｏｇｄａｎｏｖ Ｐ􀆰 Ｉｎｔｒｏｄｕｃｔｉｏｎ—Ｔｏｐｉｃ Ｍｏｄｅｌｓ： Ｗｈａｔ Ｔｈｅｙ Ａｒｅ ａｎｄ Ｗｈｙ Ｔｈｅｙ Ｍａｔｔｅｒ ［Ｊ］􀆰 Ｐｏｅｔｉｃｓ， ２０１３， ４１ （６）： ５４５－５６９．

［３２］ 高培勇， 刘尚希， 金碚， 吴俊培， 张晓山． 中国的财税体制改革之路 ［Ｊ］􀆰 经济学动态， ２０１８ （１０）： ４－２０．

［３３］ 楼继伟． ４０ 年重大财税改革的回顾 ［Ｊ］􀆰 财政研究， ２０１９ （２）： ３－２９．

［３４］ 贾康， 高培勇． 现代经济学大典 （财政学分册） ［Ｍ］􀆰 北京： 经济科学出版社， ２０１６．

［３５］ 逄锦聚， 林岗， 刘灿． 现代经济学大典 （政治经济学分册） ［Ｍ］􀆰 北京： 经济科学出版社， ２０１６．

［３６］ 宗成庆， 夏睿， 张家俊． 文本数据挖掘 ［Ｍ］􀆰 北京： 清华大学出版社， ２０１９： １０６－１１６．

［３７］ 邱均平， 沈超． 基于 ＬＤＡ 模型的国内大数据研究热点主题分析 ［Ｊ］􀆰 现代情报， ２０２１ （９）： ２２－３１．

［３８］ Ａｓｕｎｃｉｏｎ Ａ， Ｗｅｌｌｉｎｇ Ｍ， Ｓｍｙｔｈ Ｐ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｏｎ Ｓｍｏｏｔｈｉｎｇ ａｎｄ Ｉｎｆｅｒｅｎｃｅ ｆｏｒ Ｔｏｐｉｃ Ｍｏｄｅｌｓ ［Ｃ］􀆰 Ｐｒｏｃｅｅｄｉｎｇｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｔｗｅｎｔｙ⁃Ｆｉｆｔｈ Ｃｏｎｆｅｒｅｎｃｅ ｏｎ Ｕｎ⁃

ｃｅｒｔａｉｎｔｙ ｉｎ Ａｒｔｉｆｉｃｉａｌ Ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｃ， ２０１２： ２７－３４．

［３９］ Ｍｉｍｎｏ Ｄ， Ｗａｌｌａｃｈ Ｈ， Ｔａｌｌｅｙ Ｅ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｏｐｔｉｍｉｚｉｎｇ Ｓｅｍａｎｔｉｃ Ｃｏｈｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｔｏｐｉｃ Ｍｏｄｅｌｓ ［Ｃ］􀆰 Ｐｒｏｃｅｅｄｉｎｇｓ ｏｆ ｔｈｅ ２０１１ Ｃｏｎｆｅｒｅｎｃｅ ｏｎ Ｅｍｐｉｒｉｃａｌ

Ｍｅｔｈｏｄｓ ｉｎ Ｎａｔｕｒａｌ Ｌａｎｇｕａｇｅ Ｐｒｏｃｅｓｓｉｎｇ， ２０１１： ２６２－２７２．

［４０］ 刘尚希． 公共风险视角下的公共财政 ［Ｍ］􀆰 北京： 经济科学出版社， ２０１０： ２２５－２３６．

［４１］ 高培勇． 财税体制改革与国家治理现代化 ［Ｍ］􀆰 北京： 社会科学文献出版社， ２０１４： ７８．

［４２］ 杨志勇． 财税现代化： 大国之路 ［Ｍ］􀆰 上海： 格致出版社， ２０１８： ８３．

［４３］ 闫坤． 中国共产党百年财政史 ［Ｍ］􀆰 北京： 中国社会科学出版社， ２０２１： １－１７．

［４４］ 刘尚希． 人民财政观 ［Ｊ］􀆰 财政研究， ２０２２ （１）： ３－５．

［４５］ 诺曼·费尔克劳． 话语分析： 社会科学研究的文本分析方法 ［Ｍ］， 赵芃， 译． 北京： 商务印书馆， ２０２１： １４５．

［４６］ 习近平． 在哲学社会科学工作座谈会上的讲话 ［ＥＢ ／ ＯＬ］ 􀆰 （２０１６－０５－１７） ［２０２２－０２－１０］ 􀆰 ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｘｉｎｈｕａｎｅｔ􀆰 ｃｏｍ ／ ｐｏｌｉｔｉｃｓ ／ ２０１６－０５ ／

１８ ／ ｃ＿１１１８８９１１２８􀆰 ｈｔｍ．

［４７］ 刘尚希， 李成威． 大国财政： 理念、 实力和路径 ［Ｊ］􀆰 地方财政研究， ２０１６ （１）： ９－１４．

［４８］ 范建鏋． 财税改革、 现代财政转型与大国崛起———大历史视角下的个案考察与初步分析 ［Ｊ］􀆰 经济学动态， ２０１７ （１２）： １０－１７􀆰

（责任编辑： 孙亦军　 张安平）

３１



·财政税收· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

　
［收稿日期］ 　 ２０２２－０２－１６
［作者简介］ 　 杨杨， 女， １９８０ 年 ８ 月生， 贵州财经大学大数据应用与经济学院教授， 博士生导师， 研究方向为大数据财税与宏观经济波

动； 杨雨诗， 女， １９９７ 年 ６ 月生， 贵州财经大学大数据应用与经济学院硕士研究生， 研究方向为大数据财税与宏观经济波

动； 杜剑， 男， １９７６ 年 １ 月生， 贵州财经大学会计学院教授， 博士生导师， 研究方向为公司财务与公司治理。 本文通讯作者

为杜剑， 联系方式为 ８２３６８１３８＠ ｑｑ􀆰 ｃｏｍ。
［基金项目］ 　 国家自然科学基金项目 “ 中国减税降费的就业效应： 理论建模、 实证分析与政策建议” （项目编号： ７２００３０５３）； 贵州省

２０２１ 年度哲学社会科学规划重大课题 “新形势下贵州经济高质量发展和环境高水平保护的协同性测度及机制创新研究” （项
目编号： ２１ＧＺＺＢ３０）。

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。

环保税对企业全要素生产率的影响研究
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［摘　 要］ 在双碳背景下， 企业实现发展方式的绿色转型是一种必然趋势。 如何平衡环境保护与企
业经济增长的关系， 是企业实现可持续发展的关键所在。 ２０１８ 年正式实施环保税， 是我国第一次以立法
的形式对环境污染进行约束， 借助税收执法的刚性， 加大环境规制强度。 环保税可以通过对企业施加环
境约束从而激励企业的绿色转型升级。 本文基于沪深上市企业 （２０１２—２０２０ 年） 的相关数据， 实证研
究了环保税对企业全要素生产率的影响。 结果表明： （１） 环保税对企业全要素生产率具有显著的促进作
用。 （２） 环保税对全要素生产率的影响具有区域异质性， 对东部地区的促进作用最为显著， 对西部地区
的促进作用最弱。 （３） 环保税对非国有企业全要素生产率的促进作用要显著于国有企业。 （４） 环保税
可以通过技术创新、 财务绩效和资产结构作用于全要素生产率。 本文采用中介效应模型， 对环保税作用
于全要素生产率的作用机制进行了深入的分析， 为优化环保税政策提供了有效建议。
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一、 引言

我国经济已经实现了由快速发展阶段转向高质量

发展阶段， 党的十九大报告指出， 经济高质量发展必

须要提高全要素生产率。 提高全要素生产率是提高劳

动生产率、 实现高质量发展的动力源泉， 对全面建设

社会主义现代化国家具有重要意义。 ２０１８ 年我国环

保税法正式实施， 强化了税收在环境治理上的调控作

用， 是中国顺应全球经济低碳蓬勃发展， 推动实现绿

色发展的长远布局。 ２０２０ 年 “双碳” 目标的提出， 再

次强调了生态文明建设的重要性， 明确了推动经济社

会绿色转型是我国未来发展的战略举措。 “以环境换增

长” 的发展模式不再适应当下绿色低碳背景， 环境问

题将成为限制经济发展的一大因素。 从 “十一五” 规

划中的 “建设资源节约型、 环境友好型社会” 到 “十
四五” 规划中 “推动绿色发展、 促进人与自然和谐共

生”， 我国对环境重视程度不断提高， 环境规制强度不

断加大。 以环境为约束， 协调经济可持续发展和生态

保护是企业探索的新路径。 全要素生产率实质可视为

企业的生产效率， 为了兼顾企业经济增长和环境保护，
实现两者的均衡发展， 深入研究环保税与全要素生产

率之间的关系具有重要意义。 这不仅对企业制定未来

的发展战略和实现绿色低碳转型至关重要， 同时为制

定合理、 有效的环境规制奠定基础。
当前越来越多的学者研究环保税对企业全要素生

产率的影响， 主要可以分为三种观点。 第一种观点是

环保税会抑制企业的全要素生产率。 环保税增大了企

业的排污成本和税收负担 （Ｇｒａｙ， ２００５［１］ ）， 从而产

生 “挤出效应” （Ｌａｎｏｉｅ 等， ２０１１［２］ ）， 使企业原本

的生产资金用做治污 （Ｇｒｅｅｎｓｔｏｎｅ， ２００２［３］ ）， 对企

业的运营能力产生负面影响， 从而抑制了企业经济的

发展 （秦昌波等， ２０１５［４］ ）， 使企业面临被淘汰的风险

（Ａｌｄｙ， ２０１６［５］）。 第二种观点是环保税会提高企业

的全要素生产率 （ Ｂｅｒｍａｎ 和 Ｂｕｉ， ２００１［６］； Ａｌｐａｙ
等， ２００２［７］； Ｍｏｌｉｎａ 等， ２００９［８］ ）。 当企业面临环境

规制时， 为了减少税收负担， 企业会通过技术创新

（Ｐｏｒｔｅｒ 和 Ｖａｎ ｄｅｒ Ｌｉｎｄｅ， １９９５［９］ ）、 调整资产结构

（Ａｂｄｕｌｌａｈ 和 Ｍｏｒｌｅｙ， ２０１４［１０］） 等方式积极地应对外

部政策的刺激， 从而实现企业的可持续发展。 第三种

观点是不确定假说， 由于环保税不是影响全要素生产

率的全部因素， 并且对其影响程度不明确， 所以两者

之间的关系并不确定。 这种不确定关系大致又可以分

为四种。 一是环保税对全要素生产率的影响是先促进

后抑制 （ Ｊｏｈｎｓｔｏｎｅ 等， ２０１７［１１］ ）。 环境规制对全要

素生产率的影响是存在门槛值的， 在门槛值以内是促

进作用， 超过门槛值则会产生抑制作用。 二是环保税

对全要素生产率的影响是先抑制后促进， 呈现 Ｕ 型

（李玲， ２０１２［１２］； 蒋伏心等， ２０１３［１３］； 原毅军和谢荣

辉， ２０１６［１４］； 张小筠等， ２０２０［１５］ ）。 三是环保税对

全要素生产率的影响存在两个门槛值， 呈现 Ｎ 型

（王杰和刘斌， ２０１４［１６］； 靳亚阁和常蕊， ２０１６［１７］ ）。
四 是 环 保 税 对 全 要 素 生 产 率 的 影 响 并 不 明 显

（Ｍｅｔｃａｌｆ， ２００７［１８］； Ａｄａｍｏｕ 等， ２０１２［１９］）。
通过文献梳理发现， 国内外对广义的环保税与全

要素生产率之间的关系已经有了深入的研究， 但是并

没有统一的观点。 鉴于此， 本文以沪深上市企业

２０１２—２０２０ 年的数据为研究样本， 选取狭义的环保

税实证研究我国环保税对企业全要素生产率的影响程

度及方向。 并采取中介效应模型， 探究环保税对全要

素生产率的作用路径。
与现有研究成果相比， 本文主要贡献在于： （１） 拓

宽了企业全要素生产率的研究视角， 从狭义的 “环
保税” 出发， 研究环保税政策与企业全要素生产率

之间的关系， 为政府未来制定相关政策提供可供参考

的依据。 （２） 根据文献梳理， 总结出环保税可能作

用于全要素生产率的三条路径： 技术创新、 财务绩效

和资产结构， 并采用中介效应模型对路径进行检验，
进而明确了环保税的政策效应。 （３） 从异质性的角

度分析了环保税对全要素生产率的影响， 并深入探讨

了造成异质性影响的原因， 丰富了环保税和全要素生

产率的研究内容。

二、 理论分析与研究假设

（一） 波特假说

传统的经济学家认为， 环保税会增大企业的环境

成本， 对企业财务绩效具有抑制作用。
而波特假说认为环保税可以激发企业的创新活

力， 在长期内可以促进企业经济增长。 波特假说提出

了两个基本理论： “创新补偿理论” 和 “先动优势理

论”， 从全新的角度阐述了环境规制对企业全要素生

产率的影响。 “创新补偿理论” 认为技术创新可以使

企业研发新的绿色产品， 提高企业的核心竞争力。 企

业会通过改进生产技术、 优化生产流程不断完善绿色

产品 （Ｐｏｒｔｅｒ 和 Ｖａｎ ｄｅｒ Ｌｉｎｄｅ， １９９５［９］ ）， 当这种绿
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色产品带来的收益足以抵消其生产成本时， 便会促进

企业全要素生产率的增长 （Ｈａｍａｍｏｔｏ， ２００６［２０］； Ｙｉ
等， ２０２１［２１］）。 “先动优势理论” 认为， 企业率先生

产的绿色产品更符合绿色发展的理念， 会产生积极的

社会 效 应， 提 高 企 业 的 社 会 价 值 （ 何 兴 邦，
２０１７［２２］）， 帮助企业开拓新的市场、 提高市场占有率

（Ａｂｄｕｌｌａｈ 和 Ｍｏｒｌｅｙ， ２０１４［１０］ ）， 从而提高企业的盈

利能力。
（二） 要素投入视角

在环保税政策的干预下， 出于政府压力或经济压

力， 企业都会在投入、 产出上做出适当的调整， 从源

头上减少污染物的生成。 企业会尝试将生产要素向低

污染、 低能耗的产品上倾斜以减轻税负。 若要素投入

的调整给企业带来的效益显著， 就会刺激企业将更多

的生产要素投入到绿色产品上。 长此以往， 企业为了

加大生产效率、 提高要素利用率， 会对资产结构进行

调整， 彻底摒弃原来的非绿色产品， 将生产要素从污

染产业转向绿色环保产业， 从传统产业流向新能源产

业， 从低效率部门流向高效率部门。 这不仅可以解决

企业由要素驱动生产导致的资源配置不合理、 生产要

素浪费等问题， 还可以促进企业经济的增长。
（三） 影响机制分析

现有研究中， 关于环保税对企业全要素生产率的

影响存在两种相悖的观点。 第一种观点是环保税的征

收会抑制企业的全要素生产率。 环保税会直接加重企

业的税收负担， 对企业的财务绩效产生负向的影响

（Ｃｒｏｐｐｅｒ 和 Ｏａｔｅｓ， １９９２［２３］； Ｒａｍａｎａｔｈａｎ， ２０１０［２４］；
叶红雨和王圣浩， ２０１７［２５］）。 从静态的角度来看， 除

了企业必须要缴纳的环保税， 企业还会花费人力、 财

力和物力减排治污， 这都会直接增大企业的环境成

本。 从动态的角度来看， 企业在政策的引导下会进行

转型升级， 从而减少排污、 降低税收负担。 企业转型

升级会直接增大企业的研发成本， 由于 “挤出效

应”， 企业在产品投入、 产出上的资金会相应减少

（Ｌａｎｏｉｅ 等， ２０１１［２］ ）， 企业的运营能力会随之下降

（Ｊｏｒｇｅｎｓｏｎ 和Ｗｉｌｃｏｘｅｎ， １９９０［２６］）。 同时企业转型升级

可能导致企业产品的转换， 企业运营能力的下降会使

企业无法快速适应这种转换， 从而负向影响企业的全

要素生产率。 第二种观点环保税的征收会促进企业的

全要素生产率。 由于企业个体差异的存在， 在应对环

境规制时， 一部分企业为了减少税收负担会加大治污

投入、 积极转型升级， 另一部分企业会选择被动地承

担环保税来规避转型升级所造成的成本损失， 只有当

税收成本大于企业的治污成本时， 企业才会做出改

变。 但这也说明， 只要环境规制足够严格， 企业都会

转型升级， 转型升级离不开企业技术创新和资产结构

的调整。 技术创新会给企业带来 “先动优势” 和

“创新补偿”， 资产结构的调整可以优化产品结构、
组织结构， 提高产业协调能力， 从而提高企业全要素

生产率。 基于此， 本文提出如下假说：
Ｈ１： 环保税对企业的全要素生产率具有促进

作用。
Ｈ２： 环保税对企业的全要素生产率具有抑制

作用。

三、 模型、 变量与数据

（一） 模型设定

考虑到时间、 地区等因素的影响， 本文采用固定

效应模型来探究环保税与全要素生产率之间的关系，
构建具体模型如下：

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝ δ０＋δＴＡＸ ｉ，ｔ＋δ′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （１）

其中： ｉ 表示公司， ｔ 表示年份； ＴＦＰ 是 ＬＰ 方法下计

算的企业全要素生产率； ＴＡＸ 表示解释变量环保税；
Ｘ 表示的是控制变量， 包括企业规模 （ Ｓｉｚｅ）、 产权

比率 （ ＥＲ ）、 营 业 净 利 率 （ ＰＲ ）、 资 产 负 债 率

（Ｌｅｖ）、 收益留存率 （Ｔ）、 现金比率 （ＣＦ）、 产权性

质 （ＳＯＥ） 和融资约束 （ ＳＡ）； ｒｅｇｉｏｎ 为地区固定，
ｉｎｄｕｓｔｒｙ 为行业固定， ｙｅａｒ 为时间固定； ε 为随机扰

动项。 实证分析中均采用异方差稳健标准误以消除异

方差的影响。
（二） 变量选取

被解释变量。 用 ＬＰ 方法计算下的全要素生产率

（ＴＦＰ） 作为被解释变量。
解释变量。 本文的解释变量是类环保税税额。

２０１８ 年我国实施了环保税， 所以 ２０１８—２０２０ 年的数

据均来源于企业年报中的环保税数据。 由于环保费改

税遵循 “税负平移” 的原则， 沿用 “排污费” 所确

定的征收对象、 范围和计税原则等 （卢洪友等，
２０１９［２７］）， 所以 ２０１２—２０１７ 年的数据是用企业的排

污费、 清洁费、 环保投入等与环境相关费用组成。
中介变量。 根据本文提出的假设， 选取的中介变

量为技术创新、 财务绩效和资产结构。 技术创新
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（Ｒ＆Ｄ）： 技术创新取决于企业对科研项目的投入，
本文借鉴白俊红和李婧 （２０１１） ［２８］的研究方法， 采用

研发经费投入 （Ｒ＆Ｄ） 来衡量技术创新。 财务绩效

（ＲＯＥ）： 财务绩效一般用会计指标来衡量， 本文借

鉴喻登科等 （２０１６） ［２９］的研究方法， 采用净资产收益

率 （ＲＯＥ） 来衡量。 资产结构 （ＳＴＲ）： 在企业规模

一定的情况下， 资产结构的不同会导致全要素生产率

的差异， 本文参考邓伟根等 （２０１６） ［３０］ 的研究方法，
选取 （固定资产＋存货） ／总资产的比重来衡量资产

结构。
控制变量。 在探究环保费改税对企业可持续发展

影响的同时， 还会受到其他因素的影响。 参考以往的

研究文献， 选取企业规模、 产权比率等控制变量。
全部变量的定义和代码如表 １ 所示。

表 １ 变量定义表

变量名称 变量名称 符号 定义

被解释变量 全要素生产率 ＴＦＰ 在 ＬＰ 方法测度下的全要素生产率

解释变量 类环保税 ＴＡＸ ２０１２—２０１７ 年由企业缴纳的排污费等类环保税构成， ２０１８—２０２０ 年是企业环保税

中介变量

技术创新 Ｒ＆Ｄ 研发经费投入

财务绩效 ＲＯＥ 净资产收益率

资产结构 ＳＴＲ （固定资产＋存货） ／ 总资产

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ 总资产的自然对数

产权比率 ＥＲ 负债总额 ／ 所有者权益总额

营业净利率 ＰＲ 净利润 ／ 营业收入

资产负债率 Ｌｅｖ 期末负债总额 ／ 总资产

收益留存率 Ｔ 收益留存率＝ １－本年现金股利 ／ 本年净利润

现金比率 ＣＦ （货币资金＋交易性金融资产＋应收票据） ／ 流动负债

企业风险 Ｒｉｓｋ 联合杠杆＝经营杠杆×财务杠杆

产权性质 ＳＯＥ 哑变量， 国有企业赋值为 １， 反之赋值为 ０

融资约束 ＳＡ ＳＡ 指数

（三） 数据来源及说明

本文选取沪深上市企业 ２０１２—２０２０ 年的数据作

为研究的样本， 各企业财务数据来自国泰安数据库

（ＣＳＭＡＲ）， 环保税数据来自沪深证券交易所企业年

报， 其中 ２０１２—２０１７ 年的环保数据由各企业的年度

排污费、 绿化费、 清洁费、 环保达标资金等各项与环

境相关的费用组成。 为了使数据更平滑、 稳定， 本文

对连续性变量进行 １％水平的 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 缩尾处理， 最

终保留 ６ ５０６ 个数据样本。 为降低异方差的影响， 对

变量环保税和技术创新作对数化处理。 企业全要素生

产率的最小值为 ６􀆰 ９６８， 最大值为 １１􀆰 ６３１， 说明企业之

间全要素生产率具有较大的差异。 环保税的对数最小

值为 ５􀆰 ４８３， 最大值为 １８􀆰 ２３７， 说明企业缴纳环保税的

情况也有明显不同。 其他变量的描述性统计见表 ２。

表 ２ 主要变量的描述性统计

变量 符号 均值 标准差 最小值 最大值

全要素生产率 ＴＦＰ ９􀆰 ０９４ ０􀆰 ９７７ ６􀆰 ９６８ １１􀆰 ６３１

环保税的对数 ＬＮＴＡＸ １２􀆰 ７９０ ２􀆰 ９２９ ５􀆰 ４８３ １８􀆰 ２３７

技术创新的对数 ＬＮＲ＆Ｄ １７􀆰 ９０９ １􀆰 ３８３ １３􀆰 ９４４ ２１􀆰 ４１５

财务绩效 ＲＯＥ ０􀆰 ０５８ ０􀆰 １３５ －０􀆰 ７０８ ０􀆰 ３５８

资产结构 ＳＴＲ ０􀆰 ２５２ ０􀆰 １３６ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ８３６

企业规模 Ｓｉｚｅ ２２􀆰 ２５０ １􀆰 ２３２ １９􀆰 ９７３ ２５􀆰 ５３８
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续前表

变量 符号 均值 标准差 最小值 最大值

产权比率 ＥＲ １􀆰 １７０ １􀆰 ６０８ ０􀆰 ０４８ １１􀆰 ６３４

营业净利率 ＰＲ ０􀆰 ０６０ ０􀆰 １６８ －０􀆰 ９７３ ０􀆰 ４３３

资产负债率 Ｌｅｖ ０􀆰 ４３７ ０􀆰 ４４１ －０􀆰 １９５ ２８􀆰 ５４８

收益留存率 Ｔ ０􀆰 ６９３ ０􀆰 ３２７ －１􀆰 ０３５ １􀆰 ０００

现金比率 ＣＦ ０􀆰 ６８８ １􀆰 ０５４ ０􀆰 ０１２ ６􀆰 ７３０

企业风险 Ｒｉｓｋ ２􀆰 ６９６ ３􀆰 ９５６ ０􀆰 ０００ ２７􀆰 ３８４

产权性质 ＳＯＥ ０􀆰 ３２８ ０􀆰 ４７０ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

融资约束 ＳＡ －３􀆰 ９２１ ０􀆰 ２２２ －４􀆰 ６１２ －３􀆰 ４１７

四、 实证分析

（一） 基准回归

为了探究环保税对企业全要素生产率的影响， 本

文采用了 ＯＬＳ 模型进行基准回归， 回归结果如表 ３
的列 （１）、 列 （２）。 无论是否加入控制变量， 回归

系数均在 １％的水平上正向显著， 说明环保税可以促

进企业的全要素生产率。 但是该模型下 Ｒ２ 的值较小，

说明拟合程度较差。 由于企业的产权性质、 企业规模

不同都会对企业产生实质性的影响， 所以本文采用固

定效应模型重新进行估计， 回归结果如表 ３ 的列

（３）、 列 （４）。 该模型的拟合优度明显高于 ＯＬＳ 模

型， 回归结果依然表明环保税对全要素生产率有明显

促进作用， 说明了结果的可靠性， 同时验证了假

说 Ｈ１。

表 ３ 基准回归表

（１） （２） （３） （４）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １４０∗∗∗

（２６􀆰 ５６）
０􀆰 １０２∗∗∗

（１４􀆰 ４３）
０􀆰 １３７∗∗∗

（１８􀆰 ７９）
０􀆰 １１７∗∗∗

（１３􀆰 ２８）

常数项
７􀆰 ４１４∗∗∗

（１１０􀆰 １０）
８􀆰 ４５９∗∗∗

（２６􀆰 ７０）
６􀆰 ６４７∗∗∗

（２８􀆰 ８１）
８􀆰 ０２９∗∗∗

（１７􀆰 ３２）

控制变量 Ｎ Ｙ Ｎ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｎ Ｎ Ｙ Ｙ

样本量 ３ ２４０ １ ９４５ ３ ２４０ １ ９４５

Ｒ２ ０􀆰 １７２ ０􀆰 ３４８ ０􀆰 ６２９ ０􀆰 ７４３

　 　 注： ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著； 括号中是经过稳健标准误调整后的 ｔ 值。 下同。

（二） 异质性检验

１􀆰 对不同区域企业全要素生产率的影响。
由于地理位置的不同和资源储备的差异， 我国区

域经济之间存在着发展不均衡的现象。 东中西部地区

经济发展水平不同， 环保税政策的落实情况也会不

同， 从而会产生地区政策效应差异 （陶静等， ２０２０［３１］；
冯斐等， ２０２０［３２］； 杨杨等， ２０２１［３３］ ）。 相对于中西

部地区， 东部的经济更为发达， 因此可能导致不同区

域企业的全要素生产率也存在差异。 本文在探究整体

层面上环保税对企业全要素生产率的影响上， 进一步

分析东部、 中部和西部地区①不同区域环保税对企业

全要素生产率的影响作用。
表 ４ 中的列 （１）、 列 （２）、 列 （３） 分别是东

部、 中部和西部地区企业在模型 （１） 下的回归结

果。 从经验 ｐ 值可知， 东中西部三组的组间系数差异

在 １％的水平上显著。 回归系数均是正向显著， 说明

环保税对不同区域的企业全要素生产率都具有促进效

果。 根据回归系数可知， 环保税对东部和中部地区的

企业全要素生产率促进作用更明显， 而对西部地区的

促进作用较弱。 这可能的原因是东部沿海地区对外开

８１
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放程度更高， 客观地促进了商业经济的发展。 加上前

数十年的政策倾斜， 无论是在基础建设或是人才吸引

等方面都更具备优势， 使得东部地区的经济发展遥遥

领先。 所以环保税对东部地区企业全要素生产率的促

进作用是十分显著的。 近年来， 政府提出的 “中部

崛起” 和 “西部大开发” 计划有效地改善了两极分

化的局面。 中部地区既有高原地区也有平原， 在耕种

或基础设施的修建上难度要小于西部地区， 加之政策

的扶持， 中部地区的经济发展得到了猛速增长。 西部

地区靠近内陆， 并且高原较多， 使得经济发展缓慢。
但是西部地区具有丰富的自然资源， 可以充分发挥要

素驱动的优势， 加上国家对西部地区的大力扶持， 西

部地区的经济得到了发展。 所以环保税对西部地区的

经济也会起到明显的促进作用。 由于西部和东部经济

差距的客观存在， 这种促进作用会明显弱于东部和中

部地区。

表 ４ 不同区域异质性检验

（１） （２） （３）

东部 中部 西部

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １１８∗∗∗

（１１􀆰 ４０）
０􀆰 １１４∗∗∗

（５􀆰 ７２）
０􀆰 ０９５∗∗

（３􀆰 ６１）

常数项
７􀆰 ３５２∗∗

（１４􀆰 ４３）
９􀆰 ５４１∗∗∗

（１３􀆰 ３４）
５􀆰 ５０４∗∗∗

（５􀆰 １８）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ

样本量 １ ２３０ ３５４ ３６１

Ｒ２ ０􀆰 ７４０ ０􀆰 ８９３ ０􀆰 ８１３

经验 ｐ 值 ０􀆰 ００５

　 　 注： 东部地区包括北京、 上海、 天津、 江苏、 浙江、 山东、 福

建、 河北、 广东、 辽宁、 海南共 １１ 个省份， 包含 ９６ 个城市； 中部地

区包括山西、 吉林、 黑龙江、 安徽、 江西、 河南、 湖北、 湖南共 ８ 个

省份， 包含 ９８ 个城市； 西部地区包括内蒙古、 广西、 重庆、 四川、
贵州、 云南、 西藏、 陕西、 甘肃、 青海、 宁夏、 新疆共 １１ 个省份，
包含 ６４ 个城市。 检验 ｐ 值用于检验组间系数差异的显著性， 通过 ＳＵＲ
检验得到的。

２􀆰 对不同产权性质企业的全要素生产率的影响。
由于非国有企业的盈利性， 企业制定发展战略是

为了追求利益最大化 （Ｄｅｌｉｏｓ 和 Ｗｕ， ２００５［３４］ ）， 因

此非国有企业在经营管理、 监督控制上 （Ｖｉｌｌａｌｏｎｇａ
和 Ａｍｉｔ， ２００９［３５］） 都优于国有企业， 非国有企业的

生产效率 （吴延兵， ２０１２［３６］） 和盈利能力 （Ｄｅｗｅｎｔｅｒ 和
Ｍａｌａｔｅｓｔａ， ２００１［３７］） 都高于国有企业。 赵红 （２００７） ［３８］

认为， 产权性质不同的企业在研发投入上具有较大的

差距， 部分企业会被动缴纳环保税， 而另一部企业会

积极创新， 转型升级。 张平等 （２０１６） ［３９］认为， 政企

关系的不明确在一定程度上会影响环保税和全要素生

产率之间的关系。 因此环保税和全要素生产率之间的

关系还会受到产权性质的影响， 所以本文对国有企业

和非国有企业进行异质性检验。
表 ５ 的列 （１）、 列 （２） 分别是国有企业和非国

有企业在模型 （１） 下的回归结果。 从经验 ｐ 值来

看， 两组的组间系数差异在 ５％的水平上显著。 由回

归系数比较可知， 环保税对非国有企业全要素生产率

的促进作用显著于国有企业。 这可能的原因是， 与非

国有企业相比， 国有企业具有明显的国家优势、 政治

优势和组织优势。 国有企业有国有资本的支持， 在投

资、 研发上都面临较少的融资约束。 并且国有企业并

不单纯地追求利益， 它承担的社会责任更多， 这在一

定程度上会提高企业的社会价值和品牌竞争力， 对全

要素生产率具有正面影响。

表 ５ 不同产权性质的企业异质性检验

（１） （２）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 ０６５∗∗∗

（４􀆰 ６８）
０􀆰 １０９∗∗∗

（１２􀆰 ５９）

常数项
７􀆰 ０２９∗∗∗

（１０􀆰 １６）
８􀆰 ２７３∗∗∗

（１３􀆰 ７６）

控制变量 Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ

样本量 ６２３ １ ３２２

Ｒ２ ０􀆰 ８８０ ０􀆰 ７２３

经验 ｐ 值 ０􀆰 ０３３

３􀆰 对于不同行政等级城市的企业全要素生产率

的影响。
“十四五” 以来， 江西、 山东、 贵州等省份纷纷

实施 “强省会” 战略， 省会城市对于区域经济的引

领作用日益凸显。 各省份为省会城市提供更多的资源

支持和政策扶持， 不断升级产业结构、 优化营商环

境， 使得省会城市的经济发展领先于非省会城市。 所

以本文对不同行政等级城市的企业全要素生产率进行

异质性检验， 探究主回归结果是否稳健。
表 ６ 的列 （１）、 列 （２） 分别是省会城市和非省

会城市在模型 （１） 下的回归结果。 回归系数均在 １％
９１
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表 ６ 不同行政等级异质性检验

（１） （２）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １４８∗∗∗

（９􀆰 １２）
０􀆰 ０７９∗∗∗

（６􀆰 ７９）

常数项
８􀆰 ６０４∗∗∗

（９􀆰 ２８）
１􀆰 ８６１∗∗∗

（２􀆰 ８８）

控制变量 Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ

样本量 ４５５ ７５９

Ｒ２ ０􀆰 ７５２ ０􀆰 ８４１

经验 ｐ 值 ０􀆰 ００１

的水平上显著， 说明环保税对不同行政等级城市的企

业全要素生产率均有显著的促进作用。 从经验 ｐ 值来

看， 省会和非省会城市两组的组间系数具有显著的差

异性。 根据回归系数比较可知， 环保税对于省会城市

企业全要素生产率的促进作用要显著于非省会城市。
这可能的原因是由于省会城市一般是各省份的政治经

济文化中心， 拥有更多的经济自主权， 经济也更为发

达。 当面临环境规制时， 具有雄厚的资金实力进行技

术革新， 从源头上减排去污。 加上省会城市掌握着更

丰厚的政治资源， 对省份经济发展具有一定的带动作

用。 所以面临环境规制时， 出于政治压力， 更会率先

技术革新， 起到带头示范作用。
（三） 稳健性检验

１􀆰 替换被解释变量。
前文采用的全要素生产率是通过 ＬＰ 方法测度

的， 为验证主回归结构的稳健性， 采用不同的度量方

法对全要素生产率进行刻画。 本文采取最常见的几种

刻画方式： ＯＰ 法、 ＯＬＳ 法和 ＦＥ 法， 在固定效应模

型下进行回归， 以此作为稳健性检验的一部分。 由于

全要素生产率存在滞后自相关性 （刘建民等， ２０２１［４０］），
所以本文将全要素生产率的滞后一期也作为被解释变

量加入到面板固定效应的回归中， 以验证回归结果的

稳健性。 表 ７ 的回归系数均是正向显著的， 说明环保

税可以显著提高企业的全要素生产率， 本文主回归的

结果是可靠的。

表 ７ 替换被解释变量

ＴＦＰ＿ＯＰ ＴＦＰ＿ＯＬＳ ＦＴＰ＿ＦＥ ＦＴＰ＿Ｌ􀆰 ＬＰ

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 ０４８∗∗∗

（７􀆰 ６６）
０􀆰 １５１∗∗∗

（１４􀆰 ９０）
０􀆰 １６０∗∗∗

（１５􀆰 １３）
０􀆰 １０８∗∗∗

（１１􀆰 ０８）

常数项
２􀆰 ２２２∗∗∗

（５􀆰 ６３）
９􀆰 ４０６∗∗∗

（１５􀆰 ６１）
９􀆰 ８２４∗∗∗

（１５􀆰 ３９）
８􀆰 ０３３∗∗∗

（１４􀆰 ５５）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

样本量 １ ６４９ １ ９４５ １ ９４５ １ ７８６

Ｒ２ ０􀆰 ６８４ ０􀆰 ７６４ ０􀆰 ７６６ ０􀆰 ７２８

２􀆰 考虑内生性问题。
考虑到模型可能存在遗漏变量的问题， 同时解释

变量环保税在测量上也存在一定的误差， 因此需要对

内生性问题进行检验。 首先进行豪斯曼检验， 该检验

的原假设为 “所有解释变量均外生”。 经过检验， Ｐ

值为 ０􀆰 ０４５， 即在 ５％的水平上拒绝原假设， 说明环

保税为内生变量。 本文分别采取 ＯＬＳ 法和工具变量

法对内生性问题进行检验， 并选取环保税的滞后一期

作为工具变量法中的工具变量。

表 ８ 内生性检验表

ＯＬＳ ２ＳＬＳ ＬＩＭＬ ＧＭＭ ＩＧＭＭ

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 ０５１∗∗∗

（６􀆰 ７７）
０􀆰 ０８５∗∗∗

（６􀆰 ５３）
０􀆰 ０８５∗∗∗

（６􀆰 ５３）
０􀆰 ０８１∗∗∗

（６􀆰 ４３）
０􀆰 ０７８∗∗∗

（９􀆰 ３８）

常数项
２􀆰 ３３２∗∗∗

（３􀆰 ９３）
２􀆰 ５５５∗∗∗

（５􀆰 ９９）
２􀆰 ５５５∗∗∗

（５􀆰 ９９）
２􀆰 ５６０∗∗∗

（６􀆰 ９３）
２􀆰 １７１∗∗∗

（６􀆰 ９８）

０２
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续前表

ＯＬＳ ２ＳＬＳ ＬＩＭＬ ＧＭＭ ＩＧＭＭ

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｎ

样本量 １ １６８ ８０２ ８０２ ８０２ ８０２

Ｒ２ ０􀆰 ７５９ ０􀆰 ８００ ０􀆰 ８００ ０􀆰 ７５０ ０􀆰 ３２０

　 　 注： 在 ＩＧＭＭ 回归中， 未使用稳健标准误。

　 　 本文在用工具变量法进行内生性检验时， 分别采

用了 ２ＳＬＳ、 ＬＩＭＬ、 ＧＭＭ 和迭代 ＧＭＭ。 其中 ＬＩＭＬ 法

对弱工具变量极不敏感， 由于 ＬＩＭＬ 与 ２ＳＬＳ 回归结

果一致， 所以可以认为不存在弱工具变量。 由表 ８ 可

知， 四种工具变量法和 ＯＳＬ 回归均在 １％的水平上显

著， 说明本文主回归结果可靠。
３􀆰 剔除离群值。
由于北京、 上海、 天津和重庆是我国的四个直辖

市， 具有明显的政治、 经济优势。 相较于其他城市，
具有更高质量的发展水平。 所以本文将样本剔除四个

直辖市后用固定效应模型重新进行估计， 回归结果如

表 ９。 结果表明， 环保税对全要素生产率具有显著的

促进作用。
４􀆰 变换样本。
为了排除极端值的影响， 本文对样本量进行了

１％的 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 缩尾处理。 由于本文 ２０１２—２０１７ 年

解释变量的数据是用排污费代替的， 数据缺失较多，
并且存在一定的误差。 因此本文在此基础上， 剔除环

保税上下 ５％分位处的样本再次进行稳健性检验， 回

归结果如表 ９。 回归系数在 １％的水平上正向显著，
表明了主回归的可靠。

表 ９ 稳健性检验

剔除离群值 变换样本

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １１８∗∗∗

（１２􀆰 ４８）
０􀆰 １２９∗∗∗

（１３􀆰 ２４）

常数项
７􀆰 ９７４∗∗∗

（１６􀆰 ９６）
７􀆰 ７７６∗∗∗

（１７􀆰 ４３）

控制变量 Ｙ Ｙ

地区、 时间、 行业效应 Ｙ Ｙ

样本量 １ ８３０ １ ９４５

Ｒ２ ０􀆰 ７５１ ０􀆰 ７４４

五、 环保税对企业全要素生产率

影响的路径分析

　 　 环保税是通过怎样的作用路径影响企业全要素生

产率是本文的研究重点。 通过上述理论分析， 本文认

为环保税分别会通过技术创新、 财务绩效和资产结构

对全要素生产率产生影响。 为了验证这三条作用路径

是否存在， 本文借鉴温忠麟和叶宝娟 （２０１４） ［４１］的研

究思路， 采取逐步回归的方法来检验中介效应， 在已

建模型的基础上， 检验模型中的系数是否显著， 从而

判断中介效应是否存在， 其检验程序如图 １ 所示。
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图 １

（一） “环保税→技术创新→全要素生产率” 的

路径分析

为了探究环保税是否可以通过技术创新作用于全

要素生产率， 本文构建如下模型进行中介效应检验。
表 １０ 的列 （１） （２） （３） 分别是在模型 （２） （３）
（４） 下的回归结果。

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝α０＋α ＴＡＸ ｉ，ｔ＋α′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （２）

Ｒ＆Ｄｉ，ｔ ＝β０＋βＴＡＸ ｉ，ｔ＋β′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （３）

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝λ０＋λＴＡＸ ｉ，ｔ＋λ′×Ｘ ｉ，ｔ＋λ１Ｒ＆Ｄ＋ｒｅｇｉｏｎ
＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （４）

１２
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其中 Ｒ＆Ｄ 是指企业的技术创新， 其他变量定义同上。
列 （１） （２） （３） 的回归结果均显著， 即对应系数

α、 β、 λ 和 λ１ 均显著。 根据逐步回归检验程序图，
可以说明技术创新的部分中介效应成立。 列 （１） 研

究了环保税与全要素生产率之间的关系， 根据回归结

果可知， 环保税可以正向促进企业的全要素生产率。
列 （２） 研究了环保税和技术创新之间的关系， 回归

结果表明， 环保税可以促进企业的技术创新。 列

（３） ＬＮＲ＆Ｄ 的回归系数正向显著， 说明技术创新可

以促进企业全要素生产率。 由此说明 “环保税→技

术创新→全要素生产率” 的路径是存在的， 并且两

两之间是相互促进作用。

表 １０ 中介效应检验： 技术创新路径

（１） （２） （３）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １２４∗∗∗

（１１􀆰 ４１）
０􀆰 １３９∗∗∗

（８􀆰 ４３）
０􀆰 ０６７∗∗∗

（６􀆰 ７６）

ＬＮＲ＆Ｄ
０􀆰 ３５８∗∗∗

（１４􀆰 １１）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ

时间、 地区、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ

常数项
８􀆰 ０１５∗∗∗

（１３􀆰 ３８）
１５􀆰 ３７∗∗∗

（２１􀆰 ７８）
１􀆰 ６２９∗∗∗

（２􀆰 ８２）

样本量 １ ３８８ １ ３９４ １ ３００

Ｒ２ ０􀆰 ７６３ ０􀆰 ６６３ ０􀆰 ８５１

（二） “环保税→财务绩效→全要素生产率” 的

路径分析

为了验证 “环保税→财务绩效→全要素生产率”
的路径是否存在， 本文构建如下模型：

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝α０＋αＴＡＸ ｉ，ｔ＋α′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （５）

ＲＯＥ ｉ，ｔ ＝β０＋βＴＡＸ ｉ，ｔ＋β′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （６）

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝λ０＋λＴＡＸ ｉ，ｔ＋λ′×Ｘ ｉ，ｔ＋λ１ＲＯＥ＋ｒｅｇｉｏｎ
＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （７）

其中 ＲＯＥ 是指企业的财务绩效， 其他变量定义同上。
表 １１ 的列 （１） （２） （３） 分别是在模型 （５） （６）
（７） 下的回归结果。 根据逐步回归的检验机制， 三

个模型的回归系数均显著， 说明财务绩效的部分中介

效应成立。 列 （１） 的回归结果说明环保税对全要素

生产率具有促进作用， 这与上文的回归结果相同， 也

说明了结论的可靠性。 列 （２） 的回归结果表明环保

税可以促进企业的财务绩效。 列 （３） ＲＯＥ 的系数正

向显著， 说明财务绩效对企业的全要素生产率具有促

进作用。 因此可以说明， 环保税可以通过促进企业的

财务绩效， 从而提高企业的全要素生产率。

表 １１ 中介效应检验： 财务绩效路径

（１） （２） （３）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １３５∗∗∗

（１２􀆰 ４６）
０􀆰 ００４∗∗∗

（４􀆰 ６３）
０􀆰 １１６∗∗∗

（１１􀆰 ５２）

ＲＯＥ
６􀆰 ６０５∗∗∗

（１４􀆰 ５６）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ

时间、 地区、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ

常数项
７􀆰 ５２０∗∗∗

（１２􀆰 ５２）
０􀆰 ０４１
（０􀆰 ８７）

７􀆰 ３５２∗∗∗

（１２􀆰 ９１）

样本量 １ ４１１ １ ５２７ １ ４１１

Ｒ２ ０􀆰 ７５０ ０􀆰 ５９６ ０􀆰 ８０２

（三） “环保税→资产结构→全要素生产率” 的

路径分析

为了验证 “环保税→资产结构→全要素生产率”
的路径是否存在， 本文构建如下模型：

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝α０＋αＴＡＸ ｉ，ｔ＋α′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （８）

ＳＴＲ ｉ，ｔ ＝β０＋βＴＡＸ ｉ，ｔ＋β′×Ｘ ｉ，ｔ＋ｒｅｇｉｏｎ＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （９）

ＴＦＰ ｉ，ｔ ＝λ０＋λＴＡＸ ｉ，ｔ＋λ′×Ｘ ｉ，ｔ＋λ１ＳＴＲ＋ｒｅｇｉｏｎ
＋ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｙｅａｒ＋εｉ，ｔ （１０）

其中 ＳＴＲ 是指企业的资产结构， 其他变量定义同上。
表 １２ 的列 （１） （２） （３） 分别是在模型 （８） （９）
（１０） 下的回归结果。 回归系数均显著， 说明资产结

构的部分中介效应成立。 列 （１） 再次验证了环保税

对全要素生产率的促进作用。 列 （２） 说明环保税会

促进资产结构的调整。 列 （３） ＳＴＲ 的系数是负向显

著， 说明资产结构的调整会抑制企业的全要素生产

率。 根据上述理论分析， 原因可能是因为企业的经

营管理模式无法快速地适应资产结构的调整， 使得

部分新产品无法迅速融入市场。 另一方面可能是调

整后的资产结构偏离了企业的发展理念和原来的发

２２
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展规划， 并非是企业实现价值最大化的最优方案。
但是列 （３） ＬＮＸ 的系数仍然为正向显著， 说明资

产结构的调整虽然会抑制全要素生产率， 但环保税

对全要素生产率的最终影响仍然是促进。

表 １２ 中介效应检验： 资产结构路径

（１） （２） （３）

ＬＮＴＡＸ
０􀆰 １２６∗∗∗

（１７􀆰 ６２）
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ５６）
０􀆰 １１３∗∗∗

（１１􀆰 ９９）

ＳＴＲ
－０􀆰 ８７８∗∗∗

（－４􀆰 ３６）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ

时间、 地区、 行业效应 Ｙ Ｙ Ｙ

常数项
６􀆰 ８０１∗∗∗

（２８􀆰 ６３）
０􀆰 ３８１∗∗∗

（５􀆰 ６０）
６􀆰 ８２０∗∗∗

（１４􀆰 ６８）

样本量 ３ １９６ １ ６８８ １ ５７８

Ｒ２ ０􀆰 ６５４ ０􀆰 ６０６ ０􀆰 ６４９

六、 结论和建议

本文采取 ２０１２—２０２０ 年沪深上市企业作为初始

样本， 探究了环保税企业全要素生产率的影响机制。
采用逐步回归的方法对技术创新、 财务绩效和资产结

构进行了中介效应检验， 通过理论分析和实证研究，
可以得出以下结论。

第一， 环保税可以显著促进企业全要素生产率。
对于不同区域、 不同产权性质和不同行政等级的企

业， 环保税对全要素生产率均是促进作用。 本文在考

虑替换被解释变量、 剔除离群值、 变换样本和内生性

问题的情况下， 该结论仍然成立。
第二， 通过区域异质性分析表明， 环保税对东中

部地区企业全要素生产率的促进作用要显著于西部地

区， 而技术创新是造成这种现象的因素之一。 环保税

对中部地区企业技术创新的促进作用也最为显著。 通

过产权异质性分析表明， 环保税对非国有企业全要素

生产率的促进作用要显著于国有企业， 其可能的原因

是环保税对于产权性质不同企业的财务绩效的影响具

有差异性， 环保税对非国有企业财务绩效的促进作用

要显著于国有企业。 通过对行政等级的异质性分析发

现， 环保税对省会城市全要素生产率的促进作用更为

明显。 其可能的原因是不同行政等级城市的技术创新

程度不同， 环保税对省会城市的技术创新促进作用显

著于非省会城市。
第三， 通过路径分析表明， 环保税可以通过技术

创新、 财务绩效和资产结构作用于全要素生产率。 环

保税可以促进企业的技术创新、 财务绩效和资产结构

的调整， 而技术创新和财务绩效的提高可以促进企业

的全要素生产率， 但资产结构的调整会抑制全要素生

产率。 但环保税对全要素生产率的影响作用最终仍表

现为促进。
２０１８ 年我国正式提出环保费改税， 有效地解决

了排污费执法刚性差、 规范性不足的问题。 环保税是

通过增加企业的税收负担， 使企业排污的外部成本内

部化， 从而倒逼企业转型升级、 减少排污， 起到保护

环境的作用。 环保税必须坚持税收中性的原则， 同时

又要充分发挥对企业的激励、 引导和监管的作用， 这

就增加了环保税的立法难度， 基于此角度， 本文提出

如下建议。
第一， 完善环保税的优惠制度。 当前我国环保税

的税收优惠比较单一， 只规定了减税、 免税条例， 缺

乏针对性、 灵活性， 削弱了税收优惠对企业的激励作

用。 可以适当地增加其他优惠方式， 如延期纳税、 先

缴后退等， 建立多形式的优惠政策。 在降低企业纳税

负担的同时， 激发企业的创新活力。 同时以绿色为切

入点， 辅以其他税收政策优惠， 如对于绿色产品、 绿

色技术研发的企业允许其缴纳企业所得税时进行相关

成本抵扣、 定额减免等， 充分发挥税收对企业绿色转

型的引导作用。
第二， 制定差异化环保税政策。 由于环保税对于

不同区域、 不同产权性质、 不同行政等级的企业影响

作用并不等同， 为了使环保税的政策效应最大化， 制

定的税收政策也该有所差异。 根据其区域位置、 政策

扶持和要素禀赋的天然差异， 考虑其承担税负的能

力， 兼顾效率与公平， 有针对性地对税制结构进行调

整， 充分发掘企业的创新能力， 激发企业的创新

热情。
第三， 完善以环保税为主体的绿色税收体系。 加

强构建资源税、 消费税和车船税等涉及环保的税种，
逐步完善税制结构， 使整体税制朝绿色环保的方向发

展。 通过税种之间相互配合， 避免税收真空， 提高环

保的效率。 建立起以环保税为主体， 以资源税、 消费

税等为辅助的多层次绿色税收体系， 充分发挥对企业

的引导、 监管作用， 促进企业向资源节约型、 环境友

好型的转变。
３２
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融资难、 融资贵与小微经营者信心
———基于全国工商联和蚂蚁金服小微企业联合问卷调查的分析
Ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ Ｆｉｎａｎｃｉｎｇ， Ｅｘｐｅｎｓｉｖｅ Ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ａｎｄ ｔｈｅ Ｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ ｏｆ ＳＭＥｓ：
Ｔｈｅ Ａｎａｌｙｓｉｓ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ Ｊｏｉｎｔ Ｑｕｅｓｔｉｏｎｎａｉｒｅ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｆ ＳＭＥｓ ｆｒｏｍ

ｔｈｅ Ａｌｌ⁃Ｃｈｉｎａ Ｆｅｄｅｒａｔｉｏｎ ｏｆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ａｎｄ Ｃｏｍｍｅｒｃｅ ａｎｄ Ａｎｔ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｅｒｖｉｃｅｓ
侯宝锋 苏　 治 史建平
ＨＯＵ Ｂａｏ⁃ｆｅｎｇ ＳＵ Ｚｈｉ ＳＨＩ ｊｉａｎ⁃ｐｉｎｇ

［摘　 要］ 本文利用全国工商联和蚂蚁金服在 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度开展的小微企业联合调
查数据， 重点考察了融资难和融资贵对小微经营者信心的影响及其传导途径。 结果显示， 与不受融资
约束的小微经营者相比， 融资难和融资贵都会显著增加小微经营者产生悲观预期的可能性。 互联网银
行经营性贷款和传统银行个人消费贷或信用卡等融资渠道有助于降低小微经营者形成悲观情绪的可能
性， 但地下钱庄或高利贷等非正式融资渠道会明显提高小微经营者对未来发展产生悲观预期的可能
性。 偿还已有债务在一定程度上可以缓解融资难企业的悲观预期， 但是对同时面临融资难和融资贵的
小微经营者而言并没有显著影响。 因此， 政府不仅要关注融资约束对小微经营者生产经营的直接影
响， 而且也要重视融资约束对小微经营者未来预期与信心的负面冲击。 通过合理引导和规范互联网贷
款的发展， 充分发挥数字普惠金融在小微经营者信贷扶持中的作用来缓解小微经营者的悲观情绪。

［关键词］ 融资难　 融资成本　 小微经营者　 悲观预期　 数字普惠金融
［中图分类号］ Ｆ８３２􀆰 ４　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２２） ０７－００２５－１２

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ ｊｏｉｎｔ ｓｕｒｖｅｙ ｄａｔａ ｏｆ ＳＭＥｓ ｃａｒｒｉｅｄ ｏｕｔ ｂｙ ｔｈｅ Ａｌｌ⁃Ｃｈｉｎａ Ｆｅｄｅｒａｔｉｏｎ ｏｆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ
ａｎｄ Ｃｏｍｍｅｒｃｅ ａｎｄ Ａｎｔ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ ｉｎ ｔｈｅ ｓｅｃｏｎｄ ａｎｄ ｔｈｉｒｄ ｑｕａｒｔｅｒｓ ｏｆ ２０１９， ｔｈｉｓ ａｒｔｉｃｌｅ ｍａｉｎｌｙ ｅｘａｍｉｎｅｓ ｔｈｅ
ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ａｎｄ ｅｘｐｅｎｓｉｖｅ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｏｎ ｔｈｅ ｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ ｏｆ ＳＭＥｓ ａｎｄ ｉｔｓ ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ
ｃｈａｎｎｅｌｓ􀆰 Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ， ｃｏｍｐａｒｅｄ ｗｉｔｈ ｔｈｏｓｅ ＳＭＥｓ ｗｈｏ ａｒｅ ｎｏｔ ｓｕｂｊｅｃｔ ｔｏ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ，
ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ａｎｄ ｅｘｐｅｎｓｉｖｅ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｗｉｌｌ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｐｏｓｓｉｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｐｅｓｓｉｍｉｓｔｉｃ ｅｘｐｅｃｔａｔｉｏｎｓ
ｆｒｏｍ ｔｈｅ ＳＭＥｓ􀆰 Ｉｎｔｅｒｎｅｔ ｂａｎｋｉｎｇ ｏｐｅｒａｔｉｎｇ ｌｏａｎｓ ａｎｄ ｔｒａｄｉｔｉｏｎａｌ ｂａｎｋ ｐｅｒｓｏｎａｌ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｌｏａｎｓ ｏｒ ｃｒｅｄｉｔ
ｃａｒｄｓ ａｎｄ ｏｔｈｅｒ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｈａｎｎｅｌｓ ｗｉｌｌ ｈｅｌｐ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｐｅｓｓｉｍｉｓｍ ｐｏｓｓｉｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ＳＭＥｓ， ｂｕｔ ｉｎｆｏｒｍａｌ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ
ｃｈａｎｎｅｌｓ ｓｕｃｈ ａｓ ｕｎｄｅｒｇｒｏｕｎｄ ｂａｎｋｓ ｏｒ ｕｓｕｒｉｅｓ ｗｉｌｌ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅｉｒ ｆｕｔｕｒｅ ｐｏｓｓｉｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｄｅｖｅｌｏｐｉｎｇ
ｐｅｓｓｉｍｉｓｔｉｃ ｅｘｐｅｃｔａｔｉｏｎｓ􀆰 Ｒｅｐａｙｍｅｎｔ ｏｆ ｅｘｉｓｔｉｎｇ ｄｅｂｔｓ ｃａｎ ａｌｌｅｖｉａｔｅ ｔｈｅ ｐｅｓｓｉｍｉｓｔｉｃ ｅｘｐｅｃｔａｔｉｏｎｓ ｏｆ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ
ｗｉｔｈ ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｔｏ ａ ｃｅｒｔａｉｎ ｅｘｔｅｎｔ， ｂｕｔ ｉｔ ｈａｓ ｎｏ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｉｍｐａｃｔ ｏｎ ＳＭＥｓ ｗｈｏ ｆａｃｅ ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ
ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ａｎｄ ｅｘｐｅｎｓｉｖｅ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ａｔ ｔｈｅ ｓａｍｅ ｔｉｍｅ􀆰 Ｔｈｅｒｅｆｏｒｅ， ｔｈｅ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｓｈｏｕｌｄ ｎｏｔ ｏｎｌｙ ｐａｙ ａｔｔｅｎｔｉｏｎ ｔｏ
ｔｈｅ ｄｉｒｅｃｔ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ ｏｎ ｔｈｅ ｐｒｏｄｕｃｔｉｏｎ ａｎｄ ｏｐｅｒａｔｉｏｎ ｏｆ ＳＭＥｓ， ｂｕｔ ａｌｓｏ ｐａｙ ａｔｔｅｎｔｉｏｎ ｔｏ
ｔｈｅ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ ｏｎ ｔｈｅ ｆｕｔｕｒｅ ｅｘｐｅｃｔａｔｉｏｎｓ ａｎｄ ｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ ｏｆ ＳＭＥｓ􀆰 Ｂｙ ｒｅａｓｏｎａｂｌｙ
ｇｕｉｄｉｎｇ ａｎｄ ｒｅｇｕｌａｔｉｎｇ ｔｈｅ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎｅｔ ｌｏａｎｓ， ｇｉｖｉｎｇ ｆｕｌｌ ｐｌａｙ ｔｏ ｔｈｅ ｒｏｌｅ ｏｆ ｄｉｇｉｔａｌ ｉｎｃｌｕｓｉｖｅ ｆｉｎａｎｃｅ
ｉｎ ｃｒｅｄｉｔ ｓｕｐｐｏｒｔ ｆｏｒ ＳＭＥｓ， ｔｈｅ ｐｅｓｓｉｍｉｓｍ ｏｆ ＳＭＥｓ ｃａｎ ｂｅ ｅａｓｅｄ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｄｉｆｆｉｃｕｌｔ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ　 Ｆｉｎａｎｃｉｎｇ ｃｏｓｔ　 ＳＭＥ　 Ｐｅｓｓｉｍｉｓｔｉｃ ｅｘｐｅｃｔａｔｉｏｎ　 Ｄｉｇｉｔａｌ ｉｎｃｌｕｓｉｖｅ ｆｉｎａｎｃｅ

５２



·金融保险· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

一、 引言

２０１８ 年， 国务院促进中小微企业发展工作领导

小组第一次会议明确指出， 中小微企业贡献了我国

５０％以上的税收， ６０％以上的 ＧＤＰ， ７０％以上的技术

创新， ８０％以上的城镇劳动就业， ９０％以上的企业数

量， 是国民经济和社会发展的生力军， 是推动经济实

现高质量发展的重要基础， 同时还是扩大就业、 改善

民生的重要支撑①。 然而在最近几年间， 受去杠杆、
中美贸易摩擦、 新冠疫情冲击等多重因素影响， 我国

中小微企业融资难、 融资成本贵和财务脆弱性风险高

等问题依然突出。 例如， 朱武祥等 （２０２０） ［１］在 ２０２０
年 ２ 月调研全国 １ ５０９ 家中小微企业后发现， 约 ８５％
的中小微企业现金余额维持不了 ３ 个月， 只有约 １０％
的中小微企业能够维持 ６ 个月以上。 虽然各级政府与

金融机构都出台了惠及中小微企业的帮扶政策和信贷

优惠， 但中小微企业的融资困境仍未完全消除 （李
兰等， ２０１７［２］； 胡恒松和董慧颖， ２０２０［３］； 申广军

等， ２０２０［４］）。 如何消除中小微企业的融资难融资

贵、 缓解中小微企业的焦虑情绪已成为一个全国性难

题。 对此， 李克强总理 ６ 月 １７ 日召开国务院常务会

议时指出， 做好 “六稳” 工作， 落实 “六保” 任务，
必须在发挥好积极财政政策特别是纾困和激发市场活

力规模性政策作用同时， 加大货币金融政策支持实体

经济力度， 综合运用降准、 再贷款等方式， 保持市场

流动性合理充裕， 加大力度解决融资难， 缓解企业资

金压力， 帮助企业特别是中小微企业渡过难关①。
从已有文献来看， 关于中小微企业融资难融资贵

的研究犹如过江之鲫 （Ｋｅｒｓｔｅｎ 等， ２０１７［５］ ）②。 现有

研究聚焦于政策层面、 银行结构、 企业自身因素

（如企业年龄、 企业规模、 企业所有制） 等角度来讨

论中小微企业存在融资难、 融资贵的成因， 以及利用

各国微观企业调查数据来考察融资约束对中小微企业

的利润率、 研发投入、 创新、 出口、 就业、 ＴＦＰ 和企

业成长的影响 （ Ｃｅｎｎｉ 等， ２０１５［６］； Ｋｉｒｓｃｈｅｎｍａｎｎ，
２０１６［７］； 卢盛峰和陈思霞， ２０１７［８］； 顾雷雷等， ２０１８［９］；
王宇伟和李寒舒， ２０１９［１０］； Ｍｕｒｒｏ 和 Ｐｅｒｕｚｚｉ， ２０１９［１１］），
但一个很容易被忽略也可能是非常重要的方面是， 融

资约束对中小微企业信心与预期的影响。 信心与预期

作为一种经济行为和心理现象， 是行为主体在进行经

济行为活动之前对经济变量的一种估计和主观判断。
当前， 信心与预期已经成为宏观经济波动的一个重要

来源或传导机制， 在经济决策和宏观经济管理中具有

重要作用， 这也使得在宏观经济政策实施中如何管理

企业预期、 增强企业信心成为政府工作的重心之一。
刘晓光和刘元春 （２０１９） ［１２］研究指出， 当前我国实现

“六稳” 的核心在于 “稳预期”， 而 “稳预期” 的关

键在于 “稳信心”。 一旦企业形成悲观预期， 这种负

面情绪不仅会减少企业自身的投资规模， 而且也会传

导到上下游其他企业， 形成连锁反应， 最终对国民经

济发展产生不可忽视的负面影响。
我国作为世界上最大的发展中国家和全球第二大

经济体， 稳定中小微企业信心， 增强中小微企业预期

具有非常重要的战略意义。 它不仅直接关系着中国经

济高质量发展的成败， 而且也时刻影响着世界经济复

苏的根基。 在这一现实背景之下， 本文利用全国工商

联和蚂蚁金服在 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度开展的

小微企业联合调查数据， 定量考察了融资难、 融资贵

对小微经营者信心的影响及其传导途径。 我们发现：
虽然我国小微经营者普遍面临融资难和融资贵等融资

约束， 但它们对未来经济发展的信心仍然较为乐观。
与不受融资约束的小微经营者相比， 融资难和融资贵

都会显著加剧小微经营者对未来发展陷入悲观预期的

可能性。 这一结果在截面数据回归和面板数据回归中

均显著成立。 通过融资渠道分析发现， 互联网银行经

营性贷款能够有效降低遭受融资难的小微经营者陷入

悲观情绪的可能性。 对于面临融资难和融资贵双重冲

击的小微经营者而言， 互联网银行经营性贷款、 传统

银行个人消费贷或信用卡等融资渠道都能够有效降低

企业悲观预期的可能性。 相比之下， 地下钱庄或高利

贷却会提高小微经营者在预期营业收入上产生悲观预

期的可能性。 此外， 对于面临融资难的小微经营者而

言， 只有偿还已有债务这种融资用途才能有效降低悲

观预期的可能性。 相比之下， 对于同时遭受融资难和

融资贵的小微经营者来说， 偿还已有债务并不能改变

小微经营者所面临的融资贵问题， 进而也就无法传导

影响到此类企业的预期与信心。

６２

①

②

李克强主持召开国务院常务会议部署引导金融机构进一步向企业合理让利助力稳住经济基本盘， 新华网， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｘｉｎｈｕａｎｅｔ􀆰 ｃｏｍ ／ ｐｏｌｉｔｉｃｓ ／
ｌｅａｄｅｒｓ ／ ２０２０－０６ ／ １７ ／ ｃ＿１１２６１２７２０３􀆰 ｈｔｍ。
Ｋｅｒｓｔｅｎ 等 （２０１７） ［５］采用多元荟萃分析方法 （ｍｕｌｔｉｖａｒｉａｔｅ ｍｅｔａ⁃ａｎａｌｙｓｉｓ） 对研究中小微企业信贷约束的文献进行了较为系统的梳理和归纳。
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本文的结构安排如下： 第二部分简要回顾了相关

文献发展； 第三部分是数据描述与变量选择； 第四部

分是信贷配给影响小微经营者信心的经验分析； 第五

部分是传导机制分析； 第六部分是主要结论和政策

启示。

二、 文献回顾

长期以来， 融资难和融资贵是世界各国 （尤其

是转型经济体和发展中国家） 中小微企业所面临的

信贷难题 （Ｄｒａｋｏｓ 和 Ｇｉａｎｎａｋｏｐｏｕｌｏｓ， ２０１１［１３］ ）。 一

方面， 既有研究对中小微企业存在融资难和融资贵的

原因进行了深入研究， 得到了许多富有价值的研究结

论。 从融资需求来看， 大型企业能够凭借充足的内源

资金来解决融资问题， 而中小微企业缺乏足够的内源

资金支持， 因而只能依赖外源资金来缓解资金缺口。
与大型企业相比， 中小微企业对获取银行信贷资源的

意愿更为强烈和迫切 （Ｄｅｓａｉ 等， ２００８［１４］； 于泽等，
２０１５［１５］； Ｆａｒｉｎｈａ 和 Ｆéｌｉｘ， ２０１５［１６］； Ｃｈａｎｅｙ， ２０１６［１７］；
Ａｎｇｏｒｉ 等， ２０２０［１８］）。 从融资成本来看， 八成以上的

小微经营者融资渠道主要依赖于传统银行和互联网银

行， 而且向传统银行融资的小微经营者往往需要承担

额外的附加成本 （如抵押物评估费、 担保费、 咨询

费、 财务顾问费、 资金管理费等）。 例如， 肖争艳和

陈惟 （２０１７） ［１９］研究指出， 中小微企业融资成本贵现

象在我国长期存在， 央行无论通过释放流动性等数量

型调控工具， 还是降低贷款基准利率等价格型调控工

具， 都无法显著降低中国中小微企业的实际融资成

本。 顾雷雷等 （２０１８） ［９］利用京津冀地区 ７２８ 家企业

的调查数据发现， 企业自身条件 （如企业规模） 和

外部市场环境对企业融资成本都有重要影响， 但前者

的影响更强。 从信贷供给的视角来看， 信息不对称是

造成中小微企业难以获得银行信贷资源的重要原因

（Ｎｉｉｎｉｍäｋｉ， ２０１８［２０］）， 银行与金融机构等各类信贷

供给者可能将企业的营收规模和资产规模作为信贷配

给过程中的甄别信号， 并据此分别对不同营收规模和

资产规模的企业实施融资差别对待， 使得营收规模较

大的企业更容易获得融资机会和融资满足度。 不仅如

此， 由于中小微经营者资产规模小且缺乏优质抵押

品， 这大大限制了中小微经营者 （特别是小微经营

者） 的资产抵押能力。 与此同时， 加上小微经营者

存在规模较小、 人才缺失、 管理不规范、 产权集中、
治理结构不明晰等问题， 小微经营者很难通过证券市

场来满足融资要求。 例如， 张一林等 （２０１９） ［２１］ 指

出， 相比于规模较小的银行， 大银行在甄别软信息方

面不具有比较优势。 为了防范企业家风险， 大银行需

要严格要求企业的抵押品数量并施行严格的违约清

算。 大银行的这种融资特性决定了其难以为中小微企

业提供有效的金融支持。 要想从根本上缓解中小微企

业的融资难、 融资贵， 关键在于改善银行业结构， 而

不是通过行政干预要求大银行服务中小微企业。 Ｓｏｎｇ
和 Ｚｈａｎｇ （２０１８）［２２］采用中国非上市中小微企业数据研

究发现， 银行通常需要中小微企业引入第三方担保来

分担信息不对称所带来的债务违约风险。 朱太辉等

（２０１８） ［２３］从资金配置结构的视角研究发现， 政府的

隐性担保和利差管制、 行业企业的资产规模和抵押属

性、 银行粗放的发展模式和经营偏好， 导致银行信贷

资金更多地流向了产出效率相对较低的国有大型企

业， 而非急需信贷资金支持的中小微企业。 Ｆｅｒｒｉ 等
（２０２０） ［２４］采用意大利中小微企业调查数据得出， 家

族企业特质是中小微企业获取银行信贷资源的重要信

用担保。 除此之外， 还有一些研究从金融市场效率本

身解释了中小企业融资难、 融资贵问题。 例如， 田国

强和赵旭霞 （２０１９）［２５］ 研究发现， 金融体系效率下降

会推高金融系统自身的融资成本并造成金融资源错

配， 导致中小微企业融资难、 融资贵和地方政府债务

高企， 而地方政府债务增加， 反过来又会加剧金融系

统和中小微企业的融资困境。
另一方面， 现有文献主要关注中小微企业融资

难、 融资贵的经济后果， 包括融资难、 融资贵对中小

微企业的利润率、 固定资产投资、 研发投入、 自主创

新、 出口行为和企业成长的负面影响。 例如， 沈俊和

张仁慧 （２０１８） ［２６］研究指出， 融资约束将导致中小微

企业的资金利用效率降低， 即便中小微企业愿意承担

高风险、 扩大投资力度， 也无法保证能够获得高收

益。 因此， 融资约束对中小微企业的投资意愿和投资

回报都有负面影响。 张璇等 （２０１７） ［２７］ 利用 ２００５ 年

世界银行中国企业调查数据研究发现， 与国有大型企

业相比， 融资约束对中小微企业创新的抑制作用更为

明显。 Ｗｅｌｌａｌａｇｅ 和 Ｆｅｒｎａｎｄｅｚ （２０１９） ［２８］采用 ２９ 个东

欧和中亚经济体的中小微企业数据研究发现， 融资难

对中小微企业的产品创新和工艺创新具有显著的负面

影响， 这种负面影响在中小微企业的起步阶段尤为严

重。 申广军等 （２０２０） ［４］从资本技能互补的视角研究

发现， 融资约束对中小微企业的投资造成了障碍， 较

７２
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少的投资与较低的高技能工人比重呈现正向关系。
大型企业 （如国有企业） 的高技能工人比重不受融

资约束的影响， 但是中小微企业 （如民营企业） 的

融资约束显著降低了它们对高技能工人的需求。
Ｃｏｒｎｉｌｌｅ 等 （２０１９） ［２９］ 研究得出， 当中小微企业遭遇

需求下滑和激烈的市场竞争时， 信贷资源是决定企业

雇佣规模的重要原因。 这是因为信贷约束使得企业不

得不通过裁员来缩减雇佣规模， 而由裁员引起的费用

支出反过来会进一步挤压企业雇佣规模。 Ｃｈｅｎｇ 等

（２０２１） ［３０］采用 ２０１５ 年浙江省中小微企业调查数据研

究发现， 弱信贷配给 （融资难） 和强信贷配给 （融
资难且融资贵） 将导致浙江省中小微企业出口的可

能性分别下降 ２２％和 ３６％， 出口交货值分别下降

３２％和 ６６％。 Ｃａｏ 和 Ｌｅｕｎｇ （２０２０） ［３１］ 采用加拿大的

中小微企业数据研究发现， 信贷约束对企业投资增

速、 就业增速和 ＴＦＰ 都有显著的负面影响。
总体来看， 已有研究表明， 融资约束降低了中小

微企业的投资规模和投资意愿 （包括固定资产投资

和研发投资）， 降低了中小微企业参与出口的可能

性， 从而导致中小微企业难以通过外部融资来提升企

业绩效 （如利润率）、 增加劳动力雇佣、 促进企业成

长。 通过文献梳理发现， 现有文献较少关注融资难和

融资贵对中小微企业的信心与预期的负面影响， 也没

有回答融资难和融资贵是通过何种传导途径来影响中

小微企业的信心与预期。 鉴于此， 本文利用全国工商

联和蚂蚁金服联合开展的小微企业调查数据， 利用对

融资难和融资贵的量化设计， 重点考察了融资难和融

资贵对小微经营者 （包括小微企业和个体经营户）
的信心与预期的传导影响。

三、 数据描述与变量选择

（一） 数据描述

本文使用的基础数据为全国工商联和蚂蚁金服在

２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度开展的小微企业联合调

查。 被调查对象主要包括两类： 一是支付宝码商

（使用二维码收款的线下商户） 和淘系电商 （天猫和

淘宝等平台上的电商）； 二是最近一周有登陆过支付

宝页面的活跃商户 （如个人商户）。 本文将上述两类

调查对象统称为小微经营者。 小微经营者调查主要采

用线上调研方式， 问卷系统为蚂蚁调研问卷平台。 投

放渠道包括支付宝首页、 支付宝网商贷页面和网商银

行 ＡＰＰ。 其中， ２０１９ 年第 ２ 季度调查的投放时间为

２０１９ 年 ６ 月 ２３ 日到 ７ 月 １４ 日， 共回收有效问卷

２１ ９０９份。 ２０１９ 年第 ３ 季度调查的投放时间为 ２０１９ 年

１０ 月 ２７ 日到 １０ 月 ３１ 日， 共回收有效问卷 ２５ ３３２ 份。
（二） 变量选择

本文采用以下两种方式来刻画小微经营者信心。
一是采用小微经营者预期在下一个季度的销售收入变

化 （记为 ｅｘｐ＿ｉｎｃｏｍｅ）。 根据问卷设置的选项， 本文

依次将 “明显增加” “增加” “变化不大” “减少”
“明显减少” 这五类回答记为 １ ～ ５， 数值越大， 表明

小微经营者对未来预期收入的信心越悲观。 二是采用

小微经营者预期在下一个季度员工数量变化 （记为

ｅｘｐ＿ｅｍｐｌｏｙｅｅ）。 根据问卷设置的选项， 依次将 “明显

增加” “增加” “变化不大” “减少” “明显减少” 这

五类回答依次记为 １～５， 数值越大， 表明小微经营者

对未来雇用员工人数的信心越悲观。
信贷配给是本文的核心解释变量， 它包括弱信贷

配给和强信贷配给两类 （Ｍｉｎｅｔｔｉ 和 Ｚｈｕ， ２００１［３２］；
Ｃｈｅｎｇ 等， ２０２１［３０］ ）。 其 中， 弱 信 贷 配 给 （ 记 为

ｃｒｅｄｉｔ＿ｗｅａｋ） 的定义如下： 与上一季度相比， 如果贵

企业融资的难易程度有所增加 （包括增加和明显增

加）， 则定义该企业受到弱信贷配给， 记为 １， 其他

情况记为 ０。 强信贷配给 （记为 ｃｒｅｄｉｔ＿ｓｔｒｏｎｇ） 的定

义则更加严格： 与上一季度相比， 如果贵企业融资的

难易程度有所增加 （包括增加和明显增加）， 且融资

利率有所上升， 则定义该企业受到强信贷配给， 记为

１， 其他情况记为 ０。①

在控制变量方面， 参考俞剑等 （２０１６）［３３］、 Ｃｈｅｎｇ
等 （２０２１） ［３０］的做法， 并且结合 ２０１９ 年第 ２ 季度和

第 ３ 季度调查的问题设置， 本文控制了企业规模、 利

润率、 企业的税费负担和负债状况等因素。 其中， 企

业规模 （记为 ｓｉｚｅ） 采用当季员工人数来表示， 企业

利润率 （记为 ｐｒｏｆｉｔ） 等于当季的利润总额除以当季

的销售收入， 税费负担 （记为 ｔａｘ） 采用企业当季的

税费占当季的销售收入的比值来表示， 企业负债状况

（记为 ｌｅｖｅｒａｇｅ） 采用当季债务余额占当季销售收入的

比值来表示。 此外， 还控制了行业、 省份和时间固定

８２

① 本文构建的信贷配给都是企业的主观感受， 由于 ２０１９ 年第 ３ 季度没有负债率数据， 故无法采用两个季度间企业负债率的变化作为信贷配给

的客观指标。
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效应。 为了剔除极端值对估计结果的影响， 本文对所

有连续变量进行了首尾各 １％的缩尾处理。
表 １ 是所有变量的描述性统计。 结果表明， 无论

是 ２０１９ 年第 ２ 季度还是第 ３ 季度， 小微经营者信心

的均值都处在 ２～３ 之间且中位数为 ２， 这表明大多数

小微经营者对未来预期销售收入和雇用员工人数较为

乐观。 从小微经营者面临的融资约束来看， 约 ４４％
的小微经营者面临弱信贷配给 （即存在融资难）， 约

１９􀆰 ５％～２６％的小微经营者受到强信贷配给 （即同时

存在融资难和融资贵）。 小微经营者雇用员工人数的

平均值低于 ２０ 人， 且中位数低于 １０ 人， 表明小微经

营者的雇用员工人数较少。 ２０１９ 年第 ２ 季度， 小微

经营者的税费负担和负债率均值分别为 １０􀆰 ３１％和

２５􀆰 ２６％。 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度的利润率均值

分别为 ２􀆰 ５６０ 和 １􀆰 ５４０， 这表明在 ２０１９ 年第 ２ 季度

中， 被调查者的利润率介于 １１％ ～ ３０％之间， 而在

２０１９ 年第 ３ 季度中， 被调查者的利润率介于 ６％ ～
２０％之间。①

表 １ 所有变量的描述性统计

Ｐａｒｔ Ａ： ２０１９ 年第 ２ 季度

变量名 变量含义 观测值 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ｅｘｐ＿ｉｎｃｏｍｅ 企业预期在下一个季度的销售收入变化 ２１ ５１２ ２􀆰 １５０ ０􀆰 ９９３ １ ２ ５

ｅｘｐ＿ｅｍｐｌｏｙｅｅ 企业预期在下一个季度员工数量变化 ２１ ５１２ ２􀆰 ４７８ ０􀆰 ８５８ １ ２ ５

ｃｒｅｄｉｔ＿ｗｅａｋ 弱信贷供给 ２１ ５１２ ０􀆰 ４４１ ０􀆰 ４９７ ０ ０ １

ｃｒｅｄｉｔ＿ｓｔｒｏｎｇ 强信贷供给 ２１ ５１２ ０􀆰 ２６０ ０􀆰 ４３９ ０ ０ １

ｓｉｚｅ 企业规模 ２１ ５１２ １９􀆰 ０５０ ３１􀆰 １２０ ０ ９ ２００

ｐｒｏｆｉｔ 利润率 ２１ ５１２ ２􀆰 ５６０ １􀆰 ４１２ ０ ３ ５

ｔａｘ 税费负担 （％） ２１ ５１２ １０􀆰 ３１０ １０􀆰 ０２０ ０ ７ ９４

ｌｅｖｅｒａｇｅ 负债率 （％） ２１ ５１２ ２５􀆰 ２６０ ２９􀆰 ４６０ ０ １６ ２００

Ｐａｒｔ Ｂ： ２０１９ 年第 ３ 季度

变量 变量含义 观测值 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ｅｘｐ＿ｉｎｃｏｍｅ 企业预期在下一个季度的销售收入变化 １９ ４２６ ２􀆰 ５４３ １􀆰 ０８３ １ ２ ５

ｃｒｅｄｉｔ＿ｗｅａｋ 弱信贷供给 １９ ４２６ ０􀆰 ４３６ ０􀆰 ４９６ ０ ０ １

ｃｒｅｄｉｔ＿ｓｔｒｏｎｇ 强信贷供给 １９ ４２６ ０􀆰 １９５ ０􀆰 ３９６ ０ ０ １

ｓｉｚｅ 企业规模 １９ ４２６ １１􀆰 ４３０ １６􀆰 ３５０ ０ ５ ６０

ｐｒｏｆｉｔ 利润率 １９ ４２６ １􀆰 ５４０ １􀆰 ５９８ －１ ２ ５

　 　 注： 由于 ２０１９ 年第 ３ 季度的问卷调查中并未涉及企业税费负担和负债率问题， 故无法获取相关变量的描述性统计结果。

　 　 图 １ 从预期收入的视角反映了我国小微经营者的

信心变化。 图 １ （ ａ） 是 ２０１９ 年第 ２ 季度的调查情

况， 图 １ （ｂ） 是 ２０１９ 年第 ３ 季度的调查情况。 从小

微经营者的预期销售收入分布来看， 在 ２０１９ 年第 ２
季度和第 ３ 季度调查中， 预期下一季度销售收入保持

增长的小微经营者占比是所有选项中最高的。 其中，
２０１９ 年第 ２ 季度占 ４０％， 第 ３ 季度占 ３５％。 预期下

一季度销售收入明显减少和减少的小微经营者占比明

显低于其他三种情况 （即变化不大、 增加和明显增

加）。 可能需要注意的一点是， 由于 ２０１９ 年第 ２ 季度

和第 ３ 季度的调查对象和调查数量并不相同， 所以无

法直接通过比较预期收入增加或者明显增加的小微经

营者占比来反映整体趋势的变化。 但可以肯定的一点

是， 无论是 ２０１９ 年第 ２ 季度调查， 还是 ２０１９ 年第 ３
季度调查， 被调查者关于预期收入的信心总体较为乐

观。 这与表 １ 的描述性统计完全一致。

９２

① 在 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度的问卷调查中， 企业利润率是以区间段的形式给出。 例如： 亏损， 盈利 ０ ～ ５％， 盈利 ６％ ～ １０％， 盈利 １１％ ～
２０％， 盈利 ２１％～３０％， 盈利 ３１％～５０％， 盈利 ５０％以上。 对此， 本文将这七类选项依次记为－１， ０， １， ２， ３， ４， ５。 数值越大， 表明小微

经营者的利润率越高， 盈利能力越强。



·金融保险· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

图 ２ 从预期雇用人数的角度反映了我国小微经营

者的信心分布。 从调查数据的分布情况来看， 截至

２０１９ 年 ６ 月， 预期下一季度雇用人数明显减少的小

微经营者占比均不足 ５％， 约 ４０％的小微经营者预

期第 ３ 季度雇用人数与第 ２ 季度持平。 与此同时，
约 ３８％的小微经营者较为乐观， 认为 ２０１９ 年第 ３
季度雇用人数将比上一季度有所增加。 此外， 还有

约 １０％的小微经营者持有非常乐观的态度， 他们认

为 ２０１９ 年第 ３ 季度雇用人数将比上一季度明显

增加。
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图 １　 我国小微经营者的预期销售收入变化

　 　 数据来源： （ａ） 是 ２０１９ 年第 ２ 季度调查， （ｂ） 是 ２０１９ 年第 ３ 季

度调查。
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图 ２　 我国小微经营者的预期雇用人数变化

　 　 数据来源： ２０１９ 年第 ２ 季度问卷调查。

四、 信贷配给对小微经营者信心的影响

（一） 计量模型的设定

考虑到 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度的调查对象

和控制变量个数不同， 本文将分别采用截面数据回归

和面板数据回归来研究信贷配给对小微经营者信心的

影响， 通过交叉验证的方式来反映本文实证结果的稳

健性。 具体模型设定如下：

ｙｉｊｋ ＝α０＋α１×ｃｒｅｄｉｔｉｊｋ＋α２×Ｘ ｉｊｋ＋ｉｎｄｕｓ ｊ＋ｐｒｏｖｋ＋εｉｊｋ （１）
ｙｉｊｋｔ ＝β０＋β１×ｃｒｅｄｉｔｉｊｋｔ＋β２×Ｘ ｉｊｋｔ＋ｉｎｄｕｓ ｊ＋ｐｒｏｖｋ

＋ｔｉｍｅｔ＋εｉｊｋｔ （２）

式 （１） 是截面数据回归方程， 式 （２） 是面板数据

回归方程。 ｉ、 ｊ、 ｋ、 ｔ 依次表示个体、 行业、 省份和

时间； 被解释变量 ｙ 表示小微经营者的信心， 包括预

期下一季度的销售收入变化和雇用员工数量变化；
ｃｒｅｄｉｔ 表示信贷配给， 包括弱信贷配给和强信贷配给；
Ｘ 是控制变量集， 包括企业规模、 利润率、 税费负担

和负债率等； ｉｎｄｕｓ、 ｐｒｏｖ、 ｔｉｍｅ 分别表示行业、 省份

和时间固定效应； ε 是扰动项。 此外， 本文在模型

（１） 和模型 （２） 的基础上加入信贷配给和中间传导

机制变量的交互项， 用于考察信贷配给影响小微经营

者信心的中间传导机制。
（二） 实证结果与分析

表 ２ 是弱信贷配给 （融资难） 影响小微经营者

信心的截面数据回归结果。 表 ２ 中列 （１） 和列 （２）
的回归结果显示， 在 １％的水平上， 融资难对小微经

营者下一季度的预期销售收入和预期员工人数的估计

系数显著为正。 这一结果表明， 与没有受到融资难的

小微经营者相比， 遭遇融资难的小微经营者对未来发

展的信心更加悲观， 持有这种悲观预期的可能性将增

加 １８􀆰 ３８％～３１􀆰 ３３％。 列 （３） 的回归结果同样表明，
面临融资难的小微经营者， 其未来预期将更加悲

观。① 控制变量的回归结果表明， 企业规模对小微经

营者信心的影响并不显著。 在 １％的水平上， 利润率

对小微经营者信心的估计系数显著为负， 表明提高小

微经营者盈利能力将有助于稳定小微经营者的预期和

信心， 降低它们陷入悲观预期的可能性。 相比之下，
企业税费负担和负债率的估计系数在 １％的水平上均

０３

① 考虑到小微企业信心变量的数值是 １～５， 本文还采用 ｏｒｄｅｒｅｄ ｐｒｏｂｉｔ 回归方法来估计结果。 结果显示， 弱信贷配给的估计系数均在 １％的水平

上显著为正， 与本文的估计结果完全一致。 感兴趣的读者可联系作者索取。
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显著为正， 这一结果表明企业税费负担越高、 负债率

越高均会增加小微经营者对未来发展持有悲观预期的

可能性。

表 ２ 弱信贷配给 （融资难） 对小微经营者信心的影响

（１） （２） （３）

２０１９ 年第 ２ 季度 ２０１９ 年第 ３ 季度

下一个季度

预期销售收入

下一个季度

预期员工数量

下一个季度

预期销售收入

弱信贷配给
０􀆰 ３１３ ３∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 １８３ ８∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ４００ ６∗∗∗

（０􀆰 ０００）

企业规模
０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ７２６）

０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ７２６）

０􀆰 ０００ ０
（１􀆰 ０００）

利润率
－０􀆰 ００６ ４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 １２２ ６∗∗∗

（０􀆰 ０００）

税费负担
０􀆰 ００６ ７∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００５ １∗∗∗

（０􀆰 ０００）

负债率
０􀆰 ００１ ８∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（０􀆰 ０００）

常数项
１􀆰 ８４９ ４∗

（０􀆰 ０５８）
２􀆰 １９８ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
２􀆰 ６３１ ７∗∗∗

（０􀆰 ０００）

省份固定效应 是 是 是

行业固定效应 是 是 是

观测值 ２１ ５１３ ２１ ５１３ １９ ４２７

Ｒ２ ０􀆰 ０４６ ９ ０􀆰 ０３３ ５ ０􀆰 ０８１ ４

　 　 注： 括号内为 ｐ 值； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别代表在 １０％、 ５％、 １％的水平

上显著。 下表同。

表 ３ 是强信贷配给 （融资难且融资贵） 影响小

微经营者信心的截面数据回归结果。 表 ３ 列 （１）、
列 （２） 是 ２０１９ 年第 ２ 季度的回归结果， 列 （３） 是

２０１９ 年第 ３ 季度的回归结果。 在 １％的水平上， 强信

贷配给的估计系数均显著为正， 与未受到强信贷配给

的小微经营者相比， 受到强信贷配给 （即同时存在

融资难和融资贵） 的小微经营者预期下一季度销售

收入下降的可能性将提高 ３２􀆰 ５％ ～ ５７􀆰 ０２％， 预期下

一季度雇用员工人数下降的可能性会提高 ２１􀆰 ６８％。
这一结果表明， 当小微经营者同时遭遇融资难且融资

贵时， 它们对未来发展的预期与信心将变得更加悲

观， 而且与表 ２ 的弱信贷配给估计系数相比， 强信贷

配给的估计系数显著增大， 这表明融资贵也会增加小

微经营者持有悲观预期的可能性。 换言之， 融资难和

融资贵对小微经营者的信心造成了双重负面打击。 这

种双重负面打击极易让小微经营者形成悲观情绪， 失

去对未来经济发展的信心。 与此同时， 控制变量的回

归结果与表 ２ 完全一致， 企业规模对小微经营者信心

并没有显著影响， 企业盈利能力的提升将有助于降低

小微经营者陷入悲观预期的可能性， 而企业税费负担

和负债率增加均会明显加剧小微经营者陷入悲观预期

的可能性。

表 ３ 强信贷配给 （融资难且融资贵）
对小微经营者信心的影响

（１） （２） （３）

２０１９ 年第 ２ 季度 ２０１９ 年第 ３ 季度

下一个季度

预期销售收入

下一个季度

预期员工数量

下一个季度

预期销售收入

强信贷配给
０􀆰 ３２５∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ２１６ ８∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ５７０ ２∗∗∗

（０􀆰 ０００）

企业规模
０􀆰 ０００

（０􀆰 ８８０）
０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ６９０）

－０􀆰 ０００ ４
（０􀆰 ４２４）

利润率
－０􀆰 ００６ １∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ００５ ２∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 １２０ ４∗∗∗

（０􀆰 ０００）

税费负担
０􀆰 ００６ ９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００５ ２∗∗∗

（０􀆰 ０００）

负债率
０􀆰 ００２∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ００１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０００）

常数项
１􀆰 ８８２ ５∗

（０􀆰 ０５８）
２􀆰 ２１１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
２􀆰 ６７９ ６∗∗∗

（０􀆰 ０００）

省份固定效应 是 是 是

行业固定效应 是 是 是

观测值 ２１ ５１３ ２１ ５１３ １９ ４２７

Ｒ２ ０􀆰 ０４５ ６ ０􀆰 ０３４ ５ ０􀆰 ０９２ ５

为了验证本文实证结果的稳健性和可靠性， 同时

结合调查数据的可获得性， 本文接下来采用面板数据

回归来考察信贷配给对小微经营者下一个季度预期销

售收入的影响 （如表 ４ 所示）。 需要说明的是， 由于

２０１９ 年第 ３ 季度的问卷调查中并不涉及企业税费负

担和负债率， 故表 ４ 回归中暂未控制这两个变量， 但

增加控制了时间固定效应。 表 ４ 中列 （１） 和列 （２）
分别是弱信贷配给和强信贷配给的面板数据回归

结果。
我们发现， 在 １％的水平上， 弱信贷配给和强信

贷配给的估计系数均显著为正， 这一结果再次表明融

资难、 融资贵现象的确会加剧小微经营者陷入悲观预

期， 丧失对未来发展信心的可能性。 从估计系数的大

小来看， 与未受到信贷配给的小微经营者相比， 面临

弱信贷配给和强信贷配给的小微经营者预期下一季度

销售 收 入 下 滑 的 可 能 性 将 分 别 提 高 ３６􀆰 ０３％ 和

１３
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４３􀆰 ３９％。 这一结果与表 ２ 和表 ３ 的截面数据回归结

果大体一致。
综上所述， 弱信贷配给和强信贷配给均会加剧小

微经营者对未来经济发展形成悲观预期的可能性， 而

且强信贷配给的影响程度要明显大于弱信贷配给。 不

仅如此， 企业税费负担和负债率高企同样也会加剧小

微经营者对未来经济发展失去信心的可能性。 值得庆

幸的是， 我们发现提高小微经营者盈利能力将有助于

稳定未来预期， 降低陷入悲观预期的可能性。

表 ４ 　 信贷配给对小微经营者信心的影响： 面板数据回归

（１） （２）

下一个季度预期销售收入 下一个季度预期销售收入

弱信贷配给
０􀆰 ３６０ ３∗∗∗

（０􀆰 ０００）

强信贷配给
０􀆰 ４３３ ９∗∗∗

（０􀆰 ０００）

企业规模
０􀆰 ００１∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００１∗∗∗

（０􀆰 ００４）

利润率
－０􀆰 ０９９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０９７∗∗∗

（０􀆰 ０００）

常数项
２􀆰 ００４∗

（０􀆰 ０５２）
２􀆰 ０３６∗∗

（０􀆰 ０４６）

省份固定效应 是 是

行业固定效应 是 是

时间固定效应 是 是

观测值 ４０ ９３９ ４０ ９３９

Ｒ２ ０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０９３

五、 传导机制分析

为了更好地阐述融资难和融资贵是如何影响小微

经营者信心， 本部分将从融资渠道和融资用途两大方

面来开展中间传导机制分析。
首先， 本文重点分析信贷配给影响小微经营者信

心的融资渠道这一传导途径。 其中， 融资渠道这个问

题同时出现在 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度的问卷调

查中， 且可供小微经营者选择的选项有十类， 分别是

自有资金， 没有融资， 传统银行经营性贷款， 传统银

行个人消费贷或信用卡， 互联网银行经营性贷款， 互

联网平台贷款， 亲朋好友借款， 民间贷款、 地下钱庄

或高利贷， 线下担保公司、 典当行、 小额贷款公司

等， 其他融资渠道。 由于本题为多选题， 于是引入十

个虚拟变量来分别标记上述十个选项。 如果选择该选

项， 则记为 １， 否则该选项记为 ０。
其次， 从融资用途这一传导途径解释信贷配给对

小微经营者信心的影响。 其中， 融资用途这个问题只

出现在 ２０１９ 年第 ３ 季度的问卷调查中， 且可供小微

经营者选择的选项有八类， 分别是日常运营流动资金

需求， 扩大规模， 开发新产品新技术， 店铺、 办公

室、 仓库租金， 个人家庭生活消费， 偿还已有债务，
其他用途， 不适用 （不需要融资）。 由于本题为多选

题， 于是引入八个虚拟变量来依次标记上述选项。 如

果选择该选项， 则记为 １， 否则该选项记为 ０。
表 ５ 是 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度所有中间传

导机制变量的描述性统计。 由表 ５ 中 Ｐａｒｔ Ａ 的结果可

知， 在 ２０１９ 年第 ２ 季度问卷调查中， 有 ５５􀆰 ７％的被

调查者选择自有资金作为融资渠道， 紧随其后的是传

统银行个人消费贷或信用卡 （占 ４１􀆰 ７％）、 互联网银

行经营性贷款 （占 ３８􀆰 ６％）、 传统银行经营性贷款

（占 ３０􀆰 ７％）、 亲朋好友借款 （占 ２８􀆰 ４％） 和互联网

平台贷款 （占 １０􀆰 ２％）， 其他融资渠道的选择比例均

不足 １０％。 由表 ５ 中 Ｐａｒｔ Ｂ 的结果可知， 在 ２０１９ 年

第 ３ 季度问卷调查中， 选择传统银行经营性贷款的比

例为 ４１􀆰 ２％， 传统银行个人消费贷或信用卡的比例

为 ４７􀆰 ７％， 互联网银行经营性贷款的比例为 ３９􀆰 ２％，
亲朋好友借款的比例为 ３４􀆰 ９％， 其他融资渠道的选

择比例均不足 １０％。 从融资用途来看， 选择日常运

营流动资金需求的比例为 ６４􀆰 ６％， 扩大规模的比例

为 ５４􀆰 ３％， 开发新产品新技术的比例为 ２６􀆰 ３％， 店

铺、 办公室、 仓库租金的比例为 １９􀆰 ６％， 其他用途

的比例均不足 １０％。

表 ５ 中间机制变量的描述性统计

变量名 变量含义 观测值 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

Ｐａｒｔ Ａ： ２０１９ 年第 ２ 季度

ｆｃ１ 企业融资渠道： 自有资金 ２１ ５１２ ０􀆰 ５５７ ０􀆰 ４９６ ０ １ １

ｆｃ１０ 企业融资渠道： 没有融资 ２１ ５１２ ０􀆰 ０６７ ０􀆰 ２５０ ０ ０ １

ｆｃ２ 企业融资渠道： 传统银行经营性贷款 ２１ ５１２ ０􀆰 ３０７ ０􀆰 ４６１ ０ ０ １

２３
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续前表

变量名 变量含义 观测值 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ｆｃ３ 企业融资渠道： 传统银行个人消费贷或信用卡 ２１ ５１２ ０􀆰 ４１７ ０􀆰 ４９３ ０ ０ １

ｆｃ４ 企业融资渠道： 互联网银行经营性贷款 ２１ ５１２ ０􀆰 ３８６ ０􀆰 ４８６ ０ ０ １

ｆｃ５ 企业融资渠道： 互联网平台贷款 ２１ ５１２ ０􀆰 １０２ ０􀆰 ３０３ ０ ０ １

ｆｃ６ 企业融资渠道： 亲朋好友借款 ２１ ５１２ ０􀆰 ２８４ ０􀆰 ４５１ ０ ０ １

ｆｃ７ 企业融资渠道： 民间贷款、 地下钱庄或高利贷 ２１ ５１２ ０􀆰 ０２０ ０􀆰 １４０ ０ ０ １

ｆｃ８
企业融资渠道： 线下担保公司、 典当行、 小额

贷款公司等
２１ ５１２ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 １３４ ０ ０ １

ｆｃ９ 企业融资渠道： 其他融资渠道 ２１ ５１２ ０􀆰 ０３７ ０􀆰 １８９ ０ ０ １

Ｐａｒｔ Ｂ： ２０１９ 年第 ３ 季度

ｆｃ１ 企业融资渠道： 传统银行经营性贷款 １９ ４２６ ０􀆰 ４１２ ０􀆰 ４９２ ０ ０ １

ｆｃ２ 企业融资渠道： 传统银行个人消费贷或信用卡 １９ ４２６ ０􀆰 ４７７ ０􀆰 ４９９ ０ ０ １

ｆｃ３ 企业融资渠道： 互联网银行经营性贷款 １９ ４２６ ０􀆰 ３９２ ０􀆰 ４８８ ０ ０ １

ｆｃ４ 企业融资渠道： 其他互联网平台现金贷 １９ ４２６ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ２８３ ０ ０ １

ｆｃ５ 企业融资渠道： 亲朋好友借款 １９ ４２６ ０􀆰 ３４９ ０􀆰 ４７６ ０ ０ １

ｆｃ６ 企业融资渠道： 地下钱庄或高利贷 １９ ４２６ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 １３６ ０ ０ １

ｆｃ７ 企业融资渠道： 向担保公司、 典当行等机构借款 １９ ４２６ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 １１４ ０ ０ １

ｆｃ８ 企业融资渠道： 其他融资渠道 １９ ４２６ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ２４８ ０ ０ １

ｆｃ９ 企业融资渠道： 尝试多种渠道， 仍未获得融资 １９ ４２６ ０􀆰 ０４９ ０􀆰 ２１７ ０ ０ １

ｆｐ１ 企业融资用途： 日常运营流动资金需求 １９ ４２６ ０􀆰 ６４６ ０􀆰 ４７８ ０ １ １

ｆｐ２ 企业融资用途： 扩大规模 １９ ４２６ ０􀆰 ５４３ ０􀆰 ４９８ ０ １ １

ｆｐ３ 企业融资用途： 开发新产品新技术 １９ ４２６ ０􀆰 ２６３ ０􀆰 ４４０ ０ ０ １

ｆｐ４ 企业融资用途： 店铺、 办公室、 仓库租金 １９ ４２６ ０􀆰 １９６ ０􀆰 ３９６ ０ ０ １

ｆｐ５ 企业融资用途： 个人家庭生活消费 １９ ４２６ ０􀆰 ０５０ ０􀆰 ２１８ ０ ０ １

ｆｐ６ 企业融资用途： 偿还已有债务 １９ ４２６ ０􀆰 ０９８ ０􀆰 ２９６ ０ ０ １

ｆｐ７ 企业融资用途： 其他用途 １９ ４２６ ０􀆰 ０４６ ０􀆰 ２０９ ０ ０ １

ｆｐ８ 企业融资用途： 不适用， 不需要融资 １９ ４２６ ０􀆰 ０１１ ０􀆰 １０４ ０ ０ １

（一） 基于融资渠道的分析

对 ２０１９ 年第 ２ 季度的弱信贷配给 （融资难） 影

响小微经营者信心的融资渠道进行分析， 结果①显

示， 在单独考察各种融资渠道的传导影响时， 在 １％
的水平上， 弱信贷配给的回归系数均显著为正， 而且

只有 ｆｃ３ （即传统银行个人消费贷或信用卡） 和 ｆｃ４
（即互联网银行经营性贷款） 与弱信贷配给的交叉项

的系数显著为负。 这一结果表明， 对于面临融资难的

小微经营者而言， 传统银行个人消费贷或信用卡、 互

联网银行经营性贷款这两种融资渠道能够有效降低小

微经营者对未来预期销售收入丧失信心、 陷入悲观预

期的可能性。 相比之下， 其他融资渠道并没有表现出

这种积极的效果。 如果将十种融资渠道同时放入回归

方程中， 结果表明 ｆｃ４ （即互联网银行经营性贷款）

与弱信贷配给的交叉项的系数仍显著为负。 这一结果

再次表明， 在十种融资渠道中， 对于面临融资难的小

微经营者而言， 在降低小微经营者对未来销售收入持

有悲观预期的可能性上， 只有互联网银行经营性贷款

这种融资渠道的效果最稳定且最明显。

３３
① 受篇幅所限， 文中未列出回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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对第 ３ 季度的弱信贷配给 （融资难） 影响小微

企业经营者信心的融资渠道进行分析， 结合单独融资

渠道分析和所有融资渠道共同分析的结果①， 我们发

现， 对于面临融资难的小微经营者而言， 只有 ｆｃ１
（即传统银行经营性贷款）、 ｆｃ３ （即互联网银行经营

性贷款）、 ｆｃ６ （地下钱庄或高利贷）、 ｆｃ８ （即其他融

资渠道） 与弱信贷配给的交叉项的系数显著， 且只

有 ｆｃ３ 和弱信贷配给的交叉项系数显著为负， 其他三

者的交叉项系数显著为正。 这一结果表明， 当小微经

营者面临融资难时， 互联网银行经营性贷款能够有效

降低小微经营者在未来预期销售收入上陷入悲观预期

的可能性。 相比之下， 地下钱庄或高利贷、 其他融资

渠道都会提高小微经营者在预期收入上持有悲观预期

的可能性。
对 ２０１９ 年第 ２ 季度的弱信贷配给影响企业下一季

度预期员工人数的融资渠道分析， 结果②显示， 当小

微经营者面临融资难时， 无论是单独的融资渠道分析，
还是十种融资渠道同时分析， 均只有 ｆｃ４ （即互联网银

行经营性贷款） 与弱信贷配给的交叉项的系数显著为

负。 这一结果表明， 在十种融资渠道中， 只有互联网

银行经营性贷款这种渠道才能有效降低受到融资难的

小微经营者对未来预期雇用员工人数持有悲观预期的

可能性， 其他融资渠道并没有这种明显的效果。
对 ２０１９ 年第 ２ 季度的强信贷配给影响企业下一

季度预期销售收入的融资渠道进行分析， 结果③显

示， 在单独考察各种融资渠道和同时考察十种融资渠

道的传导影响时， 在 １％的水平上， 强信贷配给的回

归系数仍显著为正， 而且只有 ｆｃ３ （即传统银行个人

消费贷或信用卡） 和 ｆｃ４ （即互联网银行经营性贷

款） 与强信贷配给的交叉项的系数显著为负。 这一

结果表明， 对于同时面临融资难和融资贵的小微经营

者而言， 传统银行个人消费贷或信用卡、 互联网银行

经营性贷款这两种融资渠道都能够有效降低小微经营

者对未来预期销售收入丧失信心、 陷入悲观预期的可

能性， 且分别降低 ６􀆰 ８％ ～ ９􀆰 ８％和 １１􀆰 １％ ～ １１􀆰 ９％。
相比之下， 其他融资渠道并没有表现出这种积极的正

面影响。 这一结果与弱信贷配给的融资渠道分析结果

基本一致。
对 ２０１９ 年第 ３ 季度的强信贷配给影响企业下一

季度预期销售收入的融资渠道进行分析， 结合单独融

资渠道分析和所有融资渠道共同分析的结果④， 我们

发现， 对于同时面临融资难和融资贵的小微经营者而

言， 只有 ｆｃ１ （即传统银行经营性贷款）、 ｆｃ２ （传统

银行个人消费贷或信用卡）、 ｆｃ４ （其他互联网平台现

金贷）、 ｆｃ５ （亲朋好友借款） 与强信贷配给的交叉项

的系数显著， 且只有 ｆｃ１ 和强信贷配给的交叉项系数

显著为正， 其他三者的交叉项系数显著为负。 这一结

果表明， 当小微经营者面临强信贷配给时 （融资难且

融资成本贵）， 传统银行个人消费贷或信用卡、 其他互

联网平台现金贷和亲朋好友借款能够有效降低小微经

营者在未来预期销售收入上陷入悲观预期的可能性。
对 ２０１９ 年第 ２ 季度的强信贷配给影响企业下一

季度预期员工人数的融资渠道进行分析， 结果⑤显

示， 当小微经营者面临强信贷配给时， 无论是单独的

融资渠道分析， 还是十种融资渠道同时分析， 均只有

ｆｃ４ （即互联网银行经营性贷款） 与强信贷配给的交

叉项的系数显著为负。 这一结果表明， 在十种融资渠

道中， 只有互联网银行经营性贷款这种渠道才能有效

降低存在融资难和融资贵的小微经营者对未来预期雇

用员工人数持有悲观预期的可能性， 其他融资渠道并

没有这种明显的效果。
（二） 基于融资用途的分析

对弱信贷配给影响小微经营者信心的融资用途进

行分析， 结果⑥表明， 无论是单独分析各种融资用途

的影响， 还是同时分析八种融资用途的影响， 有且仅

有 ｆｐ６ （偿还已有债务） 与弱信贷配给的交叉项的系

数显著为负。 这一结果表明， 对于面临融资难的小微

经营者而言， 只有偿还已有债务这种融资用途才能有

效降低小微经营者对未来预期销售收入丧失信心， 陷

入悲观预期的可能性， 且降低的可能性为 １２􀆰 ３％ ～
１３􀆰 ４％。 其他类型的融资用途对小微经营者未来信心

并没有实质性的影响。
对强信贷配给影响小微经营者信心的融资用途进

行分析， 无论是单种融资用途的传导机制分析， 还是

八种融资渠道的共同分析， 对于强信贷配给的小微经

营者来说， 所有交叉项的回归系数均不显著。 这一结

果⑦表明， 上述八种融资用途并不能真正影响面临强

信贷配给的小微经营者对未来经济发展的信心和预

期。 这一结果与弱信贷配给的估计结果完全不同。 究

其原因可能是偿还企业已有债务能够有效缓解小微经

４３
①②③④⑤⑥⑦ 受篇幅所限， 文中未列出回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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营者所面临的融资难问题， 从而降低小微经营者陷入

悲观预期的可能性。 但是， 偿还已有债务并不能改变

小微经营者所面临的融资贵问题， 进而无法影响融资

贵对小微经营者持有悲观预期的可能性。

六、 主要结论与政策启示

融资难和融资贵是世界各国小微企业在发展过程

中不得不面临的世界性难题。 本文基于全国工商联和

蚂蚁金服在 ２０１９ 年第 ２ 季度和第 ３ 季度开展的小微

企业联合调查数据， 尝试将融资难和融资贵进行合理

量化， 并考察其对小微经营者信心的影响及其中间传

导渠道。 本文得出以下四点结论：
第一， 虽然我国小微经营者普遍面临着融资难和

融资贵等融资约束， 但小微经营者对未来经济发展的

信心仍然较为乐观。
第二， 与不受融资约束的小微经营者相比， 融资

难和融资贵均会显著加剧小微经营者对未来发展

（如预期营业收入和预期雇佣员工人数） 持有悲观预

期的可能性。 这一结果在截面数据回归和面板数据回

归中均显著成立。 融资难单独引起的可能性提升为

１８􀆰 ３８％～４０􀆰 ０６％， 融资难与融资贵共同作用所导致

的可能性提升为 ２１􀆰 ６８％～５７􀆰 ０２％。
第三， 从融资渠道来看， 互联网银行经营性贷款

能够有效降低遭受融资难的小微经营者持有悲观预期

的可能性。 对于同时面临融资难和融资贵的小微经营

者而言， 互联网银行经营性贷款、 传统银行个人消费

贷或信用卡等融资渠道都能够有效降低持有悲观预期

的可能性。 相比之下， 地下钱庄或高利贷却会提高小

微经营者在预期营业收入上持有悲观预期的可能性。
第四， 从融资用途来看， 对于面临融资难的小微

经营者而言， 只有偿还已有债务这种融资用途才能有

效降低产生悲观预期的可能性。 然而， 对于同时遭受

融资难和融资贵的小微经营者来说， 偿还已有债务并

不能改变小微经营者所面临的融资贵问题， 进而无法

影响它们形成悲观预期的可能性。
虽然新冠疫情并不会改变我国中长期经济走势，

但短期内对小微经营者的生产经营冲击明显， 且持续

时间不定。 小微经营者是解决就业的主力军， 其经营

受困很可能对就业造成较大影响。 这些小微经营者普

遍规模较小， 资金有限， 抗风险能力弱， 急需精准施

策紧急救助。 而扶持政策的设计， 既要应对小微经营

者短期内急切融资需求， 也要应对小微经营者在长期

融资中出现的融资难、 融资贵问题。 针对上述主要结

论， 本文建议采取以下措施扶持小微经营者， 纾解其

融资困境， 缓解其悲观情绪。 具体如下：
第一， 遵循市场规律， 完善资金直达企业的政策

工具和相关机制。 按照有保有控要求， 确保新增金融

资金主要流向制造业、 一般服务业尤其是中小微企业，
更好发挥救急纾困、 “雪中送炭” 效应， 防止资金跑

偏和 “空转”， 防范金融风险。 同时， 政府要密切关

注融资难和融资贵对中小微经营者所产生的负面情绪

和悲观预期， 及时出台政策纾解融资难题， 防止悲观

情绪在中小微企业间的广泛传播与蔓延。 具体来说，
可以考虑设立多层次中小微企业纾困基金， 包括地方

中小微企业纾困基金和国家中小微企业纾困基金。
第二， 政府需要加大金融支持力度， 合理引导和

规范互联网贷款发展， 有效降低持有悲观预期的可能

性， 给服务小微经营者的金融机构营造一个 “愿贷、
敢贷、 能贷” 的良好政策环境， 从根本上纾解融资

难、 融资贵问题。 具体来说可以将互联网经营贷期限

放宽至 ３ 年， 以达到平滑小微经营者还款压力、 降低

流动性风险的目的。 将互联网经营贷的额度上限放宽

至 ５０ 万～１００ 万， 以覆盖更广泛的小微经营者贷款需

求区间。 支持发展服务小微经营者为主的互联网银

行、 民营银行， 放开大股东 ３０％资本金上限、 线下

网点设置限制， 比照外资银行享受国民待遇。
第三， 进一步提高小微经营者金融服务的便利

性。 鼓励银行机构大力发展数字普惠金融业务， 运用

手机银行、 网上银行、 移动终端等新渠道， 提高小微

经营者贷款资金使用的便利度。 改进小微经营者信贷

管理制度和信用评价模型， 优化信贷审批流程， 提升

信贷服务效率， 在守住风险底线的基础上， 进一步缩

短融资链条， 清理不必要的 “通道” “过桥” 环节，
避免 “一刀切” 式的抽贷、 压贷、 断贷， 积极推广

无还本续贷业务， 简化续贷业务办理流程， 支持正常

经营的小微经营者融资周转 “无缝衔接”。
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一、 引言与文献综述

风险与收益的关系是现代资产定价的核心问题，
近年来 “低风险定价异象” （ ｌｏｗ ｒｉｓｋ ａｎｏｍａｌｉｅｓ） 受

到学者们的广泛关注， 它挑战了传统的资本资产定价

模型所给出的结论。 资本资产定价模型 （ｃａｐｉｔａｌ ａｓｓｅｔ
ｐｒｉｃｉｎｇ ｍｏｄｅｌ， ＣＡＰＭ） 用市场贝塔代表市场风险，
并得出高市场风险的股票会获得较高收益的结论。 然

而， 随着研究的深入， 一些学者得到了相反的结论，
他们认为高风险不一定会带来高收益， 高贝塔股票对

应的超额收益更低， 这类现象现在统称为 “低风险

定价异象”。 从不同视角度量风险并研究风险收益关

系， 会给人们更全面的认识， 比如市场风险 （Ｈｏｎｇ
和 Ｓｒａｅｒ， ２０１６［１］； Ｂａｌｉ 等， ２０１７［２］）、 总体风险 （Ｙｕ
和 Ｙｕａｎ， ２０１１［３］） 等。 新闻情绪传播范围较广， 不

受地域限制， 因此新闻情绪是影响投资者决策的一个

重要指标， 进而影响股票收益。 但目前鲜有学者从新

闻情绪风险角度出发研究风险和收益之间的关系， 因

此本文拟从新闻情绪风险的角度出发， 研究中国股票

市场新闻情绪的低风险定价异象问题。
新闻情绪风险是本文参照市场贝塔的概念提出

的。 一些学者提出情绪贝塔， 并用情绪贝塔代表情绪

风险， 本文从新闻视角进行研究， 构建新闻情绪指

标， 用新闻情绪贝塔来代表新闻情绪风险。 一些研究

表明， 投资者情绪会对资产价格产生影响 （杨晓兰

等， ２０１６［４］； 尹海员和吴兴颖， ２０１９［５］ ）。 此外， 一

些学者发现， 媒体新闻情绪对股票收益存在显著的影

响。 张祚超等 （２０２１） ［６］发现， 媒体新闻对股市收益

波动存在显著的正向影响。 陆沁晔和陈昊 （２０２１） ［７］

通过构建媒体报道综合指标， 分析了媒体报道对股价

波动的影响， 结果表明一些投资者会根据媒体新闻构

建信息框架， 因此媒体新闻直接影响投资者决策并引

发股价波动。 尽管一些文献已经开始关注情绪贝塔对

股票 收 益 的 影 响 （ Ｇｌｕｓｈｋｏｖ， ２００６［８］； Ｂｅｒｇｅｒ 和

Ｔｕｒｔｌｅ， ２０１２［９］； Ｌｉａｎｇ， ２０１６［１０］； 王 珏 和 陈 永 帅，
２０１８［１１］； 黄波和方茜， ２０１９［１２］ ）， 比如王珏和陈永

帅 （２０１８） ［１１］分析了情绪贝塔对股票收益率及证券投

资基金持股行为的影响， 结果表明情绪贝塔与股票收

益率呈负相关关系， 而且证券投资基金更愿意持有情

绪贝塔较高的股票。 但是多数学者只关注到了市场情

绪贝塔， 新闻情绪贝塔还未引起学者们的广泛关注。

个股新闻情绪是根据各公司的新闻数量构建得

到， 每个公司有自己的新闻情绪， 而市场情绪是依据

全市场指标构建的总体情绪。 因此， 相较于总体市场

情绪， 新闻情绪具有个性化特征， 对投资者的影响也

存在差异。 新闻情绪主要有如下三个方面特征： 一是

与市场情绪相比， 新闻情绪传播性更广。 新闻情绪作

为意见领袖很容易大范围地扩散， 不断被重复、 强化

并放大， 与此同时， 公众对新闻传播存在认知预设心

理， 会对新闻的客观性、 权威性进行不断的心理暗示

（游家兴和吴静， ２０１２［１３］ ）。 作为公开信息， 新闻受

到投资者的广泛关注。 二是新闻情绪与其他媒体

（如社交媒体） 中的情绪相比， 客观性更强， 影响力

更大。 因为新闻发布主体往往是官方代表或相对独立

的第三方， 是官方发布正式信息的重要渠道。 三是个

股新闻情绪比市场情绪更能反映出公司的差异化特

征。 媒体不仅是信息的载体， 也是改变投资者信念的

重要因素之一 （黄宏斌等， ２０１７［１４］）。 新闻内容及新

闻情绪会对投资者产生影响， 投资者在新闻情绪的推

动下做出非理性行为， 改变投资者决策并进一步影响

股票市场。 此外， 新闻情绪的来源是各公司新闻， 虽

然影响投资者情绪， 但投资者情绪无法代表新闻情

绪， 因而研究新闻情绪对股票市场的影响具有重要意

义。 本文关注新闻情绪风险对股票收益的影响， 发现

了中国股票市场新闻情绪的低风险定价异象， 也为投

资者提供一个制定投资组合策略的新思路。 投资者可

以关注公司的相关新闻， 并根据公司规模、 上市时间

等公司特征判断新闻情绪风险， 进而制定投资组合策

略。 同时， 本文为后续新闻情绪风险的研究提供了一

定参考。
本文构建新闻情绪贝塔代表新闻情绪风险， 并进

一步分析新闻情绪风险对股票收益的影响。 为了分析

新闻情绪风险的作用， 本文首先根据不同类别的新闻

数量， 构建个股新闻情绪指数； 接着利用滚动回归的

方法测度新闻情绪贝塔， 以代表新闻情绪风险。 本文

根据新闻情绪贝塔值的大小将股票分为 ５ 组进行研

究， 结果表明无论是从等权重的角度还是市值加权的

角度， 新闻情绪贝塔较低的投资组合都具有更高的超

额收益和 ａｌｐｈａ 值①， 即新闻情绪风险较低的投资组

合拥有更高的超额收益。 此外， 本文通过 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃ⁃
ｂｅｔｈ 横截面回归， 发现新闻情绪贝塔对股票超额收益

存在显著的负向影响， 即新闻情绪风险低的股票会获

８３
① 包含 ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型和 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的 ａｌｐｈａ 值。
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得更高的超额收益。 本文发现中国股票市场具有新闻

情绪风险的低风险定价异象。 此外， 本文发现， 承担

较高新闻情绪风险的公司具有更高的市场风险和波动

性， 同时这些公司还具有市值较小、 上市时间较短的

特征。 进一步， 在控制了公司特征以后， 本文发现新

闻情绪风险零投资组合 （Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ） 在统计上依旧

显著。
与已有文献相比本文可能的贡献如下： 第一， 本

文从新闻情绪的角度出发， 使用新闻文本数据构建新

闻情绪并在其基础上衡量新闻情绪贝塔， 代表新闻情

绪风险。 第二， 本文对新闻情绪风险与股票收益之间

的关系进行分析， 结果表明新闻情绪风险越低， 收益

越高， 即承担较低新闻情绪风险的公司会获得更高的

超额收益。 第三， 本文发现了中国股票市场新闻情绪

的低风险定价异象， 大多数文献仅从市场情绪的角度

研究市场情绪风险与股票市场之间的关系， 鲜有学者

从新闻情绪风险的角度出发进行相关研究。 因此， 本

文对新闻情绪风险和股票市场之间的关系进行深入研

究， 为后续新闻情绪风险的相关研究提供一定参考。

二、 理论分析与研究假设

本文构建新闻情绪贝塔代表新闻情绪风险， 研究

中国股票市场新闻情绪的低风险定价异象， 以期帮助

投资者更好地制定投资组合策略。 以往文献大多从市

场情绪角度出发， 虽然证明了市场情绪贝塔对股票收

益存在影响， 但忽略了新闻情绪的重要作用。 为了分

析新闻情绪风险与股票市场的关系， 本节将从两个视

角进行深入研究， 首先分析情绪风险与市场风险的关

系， 进而得到不同情绪风险的股票特征； 进一步分析

新闻情绪风险对超额收益的影响， 以检验中国股票市

场新闻情绪的低风险定价异象， 并提出相关研究

假设。
（一） 情绪风险与市场风险

Ｇｌｕｓｈｋｏｖ （２００６） ［８］ 首次提出了情绪贝塔这一概

念， 指的是股票收益对情绪变化的敏感程度， 在公式

中体现为收益对情绪变化回归的系数。 此后， 越来越

多的学者关注到情绪贝塔这一概念， 在 Ｇｌｕｓｈｋｏｖ
（２００６） ［８］的基础上进一步研究市场情绪贝塔对股票

市场的影响， 结果表明， 情绪贝塔不同的股票在规

模、 波动性等方面具有不同的特征， 而且情绪贝塔较

高的股票更容易被错误定价。 因此， 本文参照市场贝

塔的概念， 用情绪贝塔代表情绪风险。
情绪贝塔较高的股票其波动性也会相对较高， 因

为它们的情绪风险更高， 对情绪更加敏感， 更容易受

外界因素的影响。 Ｂｅｒｇｅｒ 和 Ｔｕｒｔｌｅ （２０１２） ［９］发现市场

情绪贝塔较高的股票具有规模小、 上市时间短、 波动

性大的特征。 宋泽芳和李元 （２０１２） ［１５］发现， 波动率

较高的股票更容易受情绪的影响， 同时也承担了更多

的市场风险， 即波动率较高的股票拥有更高的情绪风

险和市场风险。 Ｄ􀆳Ａｖｏｌｉｏ （２００２） ［１６］ 发现， 波动较大

的股票往往对市场情绪的变化更为敏感， 即该类股票

的市场情绪贝塔值更高。 此外， 由于散户投资者的情

绪相比机构投资者来说更为敏感， 因此散户投资者投

资组合情绪贝塔值更高， 其市场贝塔值也超过平均

值， 即情绪贝塔较高的投资组合也具有较高的市场贝

塔值 （Ｂａｒｂｅｒ 和 Ｏｄｅａｎ， ２０００［１７］ ）。 综上， 承担情绪

风险较多的公司也承担了较多的市场风险， 它们往往

波动较大。
许多研究表明， 上市时间较短的公司股票可能承

担了更多的情绪风险， 其情绪贝塔值更高， 并具有难

以估值和市值较低的特点。 Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒｇｌｅｒ （２００７）［１８］

发现， 上市时间较短的股票对投资者情绪更为敏感，
更容易受到情绪的影响， 即情绪贝塔较高的股票往往

表现出上市时间较短的特征， 这类股票由于上市时间

晚， 历史较短， 因此很难应用传统的估值模型来估计

盈利。 Ｄ􀆳Ａｖｏｌｉｏ （２００２） ［１６］ 发现， 这类难以估值的新

股， 不仅情绪贝塔值较高， 而且其对应的市值也较

低， 即情绪风险较高的股票同时具有上市时间短、 市

值较低的特点。 Ｂｅｒｇｅｒ 和 Ｔｕｒｔｌｅ （２０１２） ［９］也发现， 对

投资者情绪敏感度较高的股票往往难以套利， 这类股

票的共同特征是上市时间较短、 市值较低。 他们证明

了上述观点， 即高情绪贝塔的股票， 具有上市时间

短、 市值较低的特点。
以往文献将公司按照市场情绪风险大小的不同进

行分组， 并进一步分析不同投资组合的特征。 尽管学

者们已经关注到情绪风险， 但多数研究只关注了市场

情绪风险， 往往忽略了新闻情绪角度。 新闻情绪风险

同样是一个十分值得研究的内容， 为了更加全面地考

虑新闻情绪风险对股票收益的影响， 本文拟从新闻情

绪角度出发， 衡量新闻情绪风险并分析不同新闻情绪

风险投资组合的特征。 由于新闻情绪贝塔和其他以往

文献使用的市场情绪贝塔均代表情绪风险， 表示对情

绪的敏感程度， 从风险定义的角度来看具备一定的共

性。 基于此， 本文提出假设 １。
Ｈ１： 与低新闻情绪风险的股票相比， 高新闻情

绪风险的股票具有市场贝塔较高的特点， 同时还具有

９３
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波动性较大、 市值较小、 上市时间较短等特征。
（二） 新闻情绪风险与超额收益

新闻情绪风险较高的股票往往市场风险也较高，
那么是否高风险一定会带来高收益呢？ 本文拟从低风

险定价异象和新闻情绪自身特点展开相关分析。
理性预期是在有效地利用一切信息的前提下， 对

经济变量做出的在长期中平均说来最为准确的， 而又

与所使用的经济理论、 模型相一致的预期。 但现实

中， 人们并不都是理性的。 资本资产定价模型

（ＣＡＰＭ） 利用市场贝塔衡量股票的市场风险 （即系

统性风险）， 并得到了高市场贝塔股票有更高的收益

这一结论， 也就是说承担高风险的股票应当获得更高

的收益。 一些学者也从情绪风险的角度得到了类似的

结论， 即市场情绪贝塔较高的股票有着更高的超额收

益， 因为高情绪贝塔意味着该公司承担了更多的情绪

风险 （Ｂａｋｅｒ 和 Ｗｕｒｇｌｅｒ， ２００７［１８］）。
随着研究的深入， 一些学者得到了相反的结

果， 他们发现， 市场贝塔较高的股票呈现出较低超

额收益的特征， 即存在低风险定价异象 （Ｆｒａｚｚｉｎｉ 和
Ｐｅｄｅｒｓｅｎ， ２０１４［１９］； Ｂａｋｅｒ 等， ２０１１［２０］ ）。 姜富伟等

（２０２１） ［２１］基于大数据构建智能动态 ＣＡＰＭ 模型， 并

解释了中国低风险定价异象。 周爱民和遥远 （２０１９）［２２］

从异质信念和投资者情绪的角度证明中国股票市场低

风险定价异象的存在性。 本文拟深入研究中国股票市

场是否存在新闻情绪的低风险定价异象。
本文在新闻情绪指数的基础上进一步构建新闻情

绪贝塔指数， 代表公司承担的新闻情绪风险。 如果公

司对新闻的反应强烈则可以认为其承担了较高的新闻

情绪风险， 对新闻情绪的敏感度越高， 同时对应的新

闻情绪贝塔指数也越高， 反之相反。 公司对新闻的敏

感程度在一定程度上会影响股票收益。 对投资者情绪

高度敏感的股票更容易被错误定价， 较高的信息不对

称加强了情绪驱动的错误定价效应 （Ｌｉａｎｇ， ２０１６［１０］ ）。
从新闻的角度来说， 低新闻情绪贝塔的公司意味着他

们对外界的新闻并不敏感， 即公司本身更加稳定， 承

担较低的新闻情绪风险。 因此， 相比新闻情绪贝塔较

高的公司来说， 这些公司波动较小， 更不容易受外界

的影响， 进而拥有更高的超额收益和 ａｌｐｈａ 值。 基于

此， 本文提出假设 ２。

Ｈ２： 新闻情绪风险较低的投资组合具有更高的

超额收益。 即具有最低新闻情绪贝塔的投资组合的股

票， 比具有最高新闻情绪贝塔投资组合的股票， 具有

更高的超额收益和 ａｌｐｈａ 值。

三、 变量选取与指标构建

本文新闻量化统计数据来自中国研究数据服务平

台 （ＣＮＲＤＳ） 中的中国上市公司财经新闻数据库

（ＣＦＮＤ） 模块①， 构建市场情绪数据及股票市场数据

来自 Ｗｉｎｄ 数据库和 ＣＳＭＡＲ 数据库。 样本来自全部

沪深上市公司， 去除金融、 ＳＴ 和缺失数据的公司，
样本数量达 １ １５３ 家公司， 样本时间为 ２００５ 年 ４
月—２０２０ 年 ２ 月②。

（一） 新闻情绪与新闻情绪风险

本文分两步构建新闻情绪， 第一步是根据新闻数

量构建新闻指数； 第二步是将剔除宏观经济因素后的

新闻指数定义为新闻情绪。 新闻指数通过新闻量化统

计数量计算， 包含积极新闻、 消极新闻和中性新闻。
公司 ｉ 第 ｔ 月的个股新闻指数如下：

ｎｅｗｓｉｎｄｅｘｉ，ｔ ＝（ｐｏｓｉ，ｔ－ｎｅｇｉ，ｔ） ／ （ｐｏｓｉ，ｔ＋ｎｅｕｉ，ｔ＋ｎｅｇｉ，ｔ）
（１）

其中， ｎｅｗｓｉｎｄｅｘｉ，ｔ为公司 ｉ 第 ｔ 月的新闻指数， ｐｏｓｉ，ｔ
为公司 ｉ 第 ｔ 月的积极新闻数量， ｎｅｇｉ，ｔ为公司 ｉ 第 ｔ
月的消极新闻数量， ｎｅｕｉ，ｔ为公司 ｉ 第 ｔ 月的中性新闻

数量。
本文进一步剔除新闻指数中的宏观经济因素， 具

体如公式 （２） 所示， 其中 ＣＰＩ 为消费者物价指数，
ＰＰＩ 为生产价格指数， ＭＢＣＩ 为宏观经济景气指数，
三者与新闻指数回归后的残差为新闻情绪 ｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ。

ｎｅｗｓｉｎｄｅｘｉ，ｔ ＝αｉ＋βＣＰＩ
ｉ，ｔ ＣＰＩｔ＋βＰＰＩ

ｉ，ｔ ＰＰＩｔ＋βＭＢＣＩ
ｉ，ｔ ＭＢＣＩｔ＋εｉ，ｔ

（２）

借鉴一些学者构建市场情绪贝塔指数代表市场情

绪风险的方法 （Ｇｌｕｓｈｋｏｖ， ２００６［８］； Ｂｅｒｇｅｒ 和 Ｔｕｒｔｌｅ，
２０１２［９］； 黄波和方茜， ２０１９［１２］； 胡昌生等， ２０２０［２３］ ），
本文选用滚动回归的方法， 并选择 ６０ 个月的滚动窗

口， 估计出每只股票的新闻情绪贝塔值， 表示新闻

情绪风险。 在滚动回归后， 本文的样本时间从 ２００５
年 ４ 月—２０２０ 年 ２ 月变为 ２０１０ 年 ３ 月—２０２０ 年 ２ 月。

０４

①

②

ＣＦＮＤ 是国内首个采用人工智能算法来采集、 整理和分析上市公司财经新闻的大数据数据库， 其数据来源涵盖 ４００ 多家网络媒体和 ６００ 多家

报纸刊物， 可以更加准确地识别新闻情感。
２００５ 年 ４ 月为中国股份制改革的时间。
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参照 Ｇｌｕｓｈｋｏｖ （２００６） ［８］以及胡昌生等 （２０２０） ［２３］ 的

方法， 在控制了其他风险因素的基础上测度新闻情绪

贝塔， 公式如下：

Ｒ ｉ，ｔ－Ｒ ｆ，ｔ ＝αｉ＋βＲｍｒｆ
ｉ，ｔ Ｒｍｒｆｔ＋βＳｍｂ

ｉ，ｔ Ｓｍｂｔ＋βＨｍｌ
ｉ，ｔ Ｈｍｌｔ

＋βＬｉｑ
ｉ，ｔ Ｌｉｑｉ，ｔ＋βｉ，ｔΔｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （３）

其中， Ｒｉ，ｔ是公司 ｉ 在第 ｔ 月的股票收益率， Ｒｆ，ｔ是第 ｔ
月的无风险收益率， Ｒｍｒｆｔ 是市场超额收益率， Ｓｍｂｔ
是市值因子， Ｈｍｌｔ 是账面因子， Ｌｉｑｉ，ｔ是公司 ｉ 在第 ｔ
月的流动性。 在流动性指标的选择上， 参照徐加根和

何家璇 （２０２２） ［２４］， 选择了 Ａｍｉｈｕｄ 非流动性指标。
Δｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ是公司 ｉ 在第 ｔ 月的新闻情绪变化， 新闻

情绪变化等于公司 ｉ 在第 ｔ 月的新闻情绪减第 ｔ－１ 月

的新闻情绪， βｉ，ｔ为公司 ｉ 在第 ｔ 月的新闻情绪变化的

系数。 由公式 （３） 可以看出， 当 βｉ，ｔ大于零时， 若

Δｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ大于零 （即新闻情绪正向变化）， 则提高

了股票超额收益， 若 Δｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ小于零 （即新闻情绪

负向变化）， 则降低了股票超额收益； 当 βｉ，ｔ小于零

时， 情况相反。
新闻情绪风险表示股票超额收益对新闻情绪变

化的敏感程度， β ｉ，ｔ的符号代表引起收益变动的方

向。 本文将新闻情绪变化的系数 β ｉ，ｔ取绝对值作为

新 闻 情 绪 贝 塔 值 ｓｅｎｔｂｅｔａ， 即 用 取 绝 对 值 后 的

ｓｅｎｔｂｅｔａ 代表新闻情绪风险的大小， 因为风险大小与

收益变动方向无关， 仅与幅度大小有关。 这样做也

可以保证后续根据 ｓｅｎｔｂｅｔａ 的大小对公司进行分组

时， 分在同一组的公司对新闻情绪的敏感程度相

近； 如果直接根据 β ｉ，ｔ对公司进行分组， 那么敏感

程度相同但符号相反的两个公司会被分到不同的

组， 导致结果出现偏误。
（二） 市场情绪

市场情绪反映了投资者对整个市场的态度， 对

于每只股票来说市场情绪都是一样的。 个股新闻情

绪反映了投资者对特定股票新闻的乐观或悲观态

度， 每家公司都有自己的新闻情绪。 本文借鉴 Ｂａｋｅｒ
和 Ｗｕｒｇｌｅｒ （２００６） ［２５］ 对情绪的衡量方法， 考虑到中

国股票市场的数据， 借鉴易志高和茅宁 （２００９） ［２６］，
最终选取以下 ５ 个源指标：

１􀆰 封闭式基金折价率 （ＤＣＥＦ）。
封闭式基金折价率是指行情基金按照基金份额加

权的综合折价率， 不仅能够表现出基金的活跃状况，
还可以在一定程度上体现投资者对市场的判断， 因此

可以反映市场情绪的变化。 本文选用封闭式基金折价

率的月度数据进行研究。
２􀆰 上月交易量 （ＶＯＬ）。
上月交易量是指上月交易金额与流通市值的均值

比， 交易量可以反映市场的流通性。 市场流通性较高

时， 投资者积极参与交易， 交易量增加， 反之相反。
因此， 交易量可以作为市场情绪的代理指标。 本文选

用月度数据进行研究。
３􀆰 上月新增投资者开户数 （ＮＩＡ）。
由于我国股票市场还处在发展过程中， 因此上月

新增投资者开户数可以反映我国股票市场上投资者的

参与度， 进而反映出市场情绪。 当新增投资者开户数

较多时， 说明投资者积极参与市场， 市场情绪高涨，
反之市场情绪低落。 本文使用上月新增投资者开户数

的自然对数形式。
４􀆰 消费者信心指数 （ＣＣＩ）。
消费者信心指数由国家统计局编制， 已有学者表

明消费者信心指数能够较好地反映投资者情绪 （易志

高和茅宁， ２００９［２６］）， 因此本文选用消费者信心指数作

为市场情绪的代理指标。 本文使用月度数据进行分析。
５􀆰 ＩＰＯ 数量 （ＮＩＰＯ）。
ＩＰＯ 数量为每月首次公开发行募集资金数量， 能

够较好地反映出市场情况， 当 ＩＰＯ 数量较高时说明

市场积极参与， 市场情绪较高， 反之较低。 因此 ＩＰＯ
数量可以作为市场情绪的代理指标。 本文选用 ＩＰＯ
月度数据进行分析。

由于以上市场情绪代理指标中均可能包含宏观经

济基本面成份， 因此本文将以上指标进行标准化处理

后 （转化为均值为 ０， 标准差为 １ 的数据）， 进一步

剔除了宏观经济因素 （包含生产价格指数、 消费者

物价指数以及宏观经济景气指数） 的影响， 并利用

主成分分析法构建市场情绪 ｓｅｎｔｍｔ。
（三） 其他变量

其他变量包含股票市场数据和公司特征数据。 股

票市场数据包括个股月度收益率 ｒｅｔｍ、 无风险收益率

ｒｆｔ、 市场超额收益率 Ｒｍｒｆｔ、 市值因子 Ｓｍｂｔ、 账面因

子 Ｈｍｌｔ、 盈利能力因子 Ｒｍｗ ｔ 和投资因子 Ｃｍａｔ。 公

司特征数据， 包括公司规模 ｓｉｚｅｉ，ｔ、 公司上市时间

ａｇｅｉ，ｔ、 股票价格 ｐｒｉｃｅｉ，ｔ、 市场风险 ｍａｒｋｅｔｂｅｔａｉ，ｔ、 股票

波动率 ｖｏｌｉ，ｔ、 公司流动性指标 Ｌｉｑｉ，ｔ以及公司信息透

明度指标 Ｏｐａｃｉｔｙｉ，ｔ。
表 １ 报告了相关变量的描述性统计。 新闻情绪风

险变量 ｓｅｎｔｂｅｔａ 值的大小表示公司对新闻情绪变化的

敏感程度， 其值越接近零， 说明股票超额收益率对新

１４
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闻情绪敏感度越低。 从表 １ 可知， 新闻情绪风险的最

小值是 ０􀆰 ００１ ０， 最大值高达 ３７􀆰 ２６２ ６， 这说明不同

公司对新闻情绪的敏感程度有显著差别， 即各公司承

担的新闻情绪风险差别较大。 从公司承担的市场风险

ｍａｒｋｅｔｂｅｔａ 来看， 市场风险最小值为－１􀆰 ６８６ ０， 最大

值为 ５􀆰 ００７ ５。 可见本文选择的样本公司特征差异较

大， 比较全面地覆盖到各种特征公司， 所得到的结果

更加具有代表性。

表 １ 变量的描述性统计结果

变　 量 平均值 中位数 最小值 最大值 标准差 偏　 度 峰　 度 Ｎ

ｓｅｎｔｂｅｔａ 　 ０􀆰 ０６１ １ 　 ０􀆰 ０２１ ５ 　 ０􀆰 ００１ ０ 　 ３７􀆰 ２６２ ６ 　 ０􀆰 ６０２ ６ 　 ３６􀆰 ５０１ ７ ６６７􀆰 ５６４ １３７ ２０７

ｓｉｚｅ １１􀆰 ３３０ ４ ０􀆰 ４９５ ７ ０􀆰 ０３８ ３ １ ４８６􀆰 ０８２ ０ ３３􀆰 ２４４ ４ １５􀆰 ６８６ ７ ３９２􀆰 ４９９ ３ １３７ ２０７

ａｇｅ ６ １３３􀆰 １３４ ０ ６ １５５􀆰 ０００ ０ １ ８３０􀆰 ０００ ０ １０ ６７３􀆰 ０００ ０ １ ６３０􀆰 ２６２ ０ －０􀆰 ０６３ ６ ２􀆰 ５０２ ７ １３７ ２０７

ｐｒｉｃｅ １２􀆰 ４５９ ４ ９􀆰 ２００ ０ １􀆰 １２０ ０ １ １８３􀆰 ０００ ０ １７􀆰 ６３８ １ ２９􀆰 ５３７ ３ １ ４７４􀆰 ５８５ １３７ ２０７

ｍａｒｋｅｔｂｅｔａ １􀆰 １５７ ９ １􀆰 １６３ ３ －１􀆰 ６８６ ０ ５􀆰 ００７ ５ ０􀆰 ２８４ ４ ０􀆰 １５２ ２ ５􀆰 ４８０ ４ １３７ ２０７

ｖｏｌ ０􀆰 ４３０ ３ ０􀆰 ４０８ ７ ０􀆰 １１５ ０ ３􀆰 １３２ ３ ０􀆰 １４１ ８ ２􀆰 ６７９ １ ３１􀆰 ２９６ ５ １３７ ２０７

ｒｅｔ ０􀆰 ００６ ７ ０􀆰 ００１ ０ －０􀆰 ３２１ ６ ０􀆰 ４７１ ６ ０􀆰 １２０ ７ ０􀆰 ６２８ ４ ４􀆰 ８１６ ５ １３７ ２０７

ｒｆ ０􀆰 １８７ ９ ０􀆰 １８５ ６ ０􀆰 １２４ １ ０􀆰 ２８７ １ ０􀆰 ０６２ ４ ０􀆰 １９０ ２ １􀆰 ３６３ ３ １３７ ２０７

Ｌｉｑ ０􀆰 ０００ ６ ０􀆰 ０００ ２ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ６７０ ６ ０􀆰 ００６ ９ １５４􀆰 １４９ ６ ３ １５７􀆰 ８１０ ０ １３７ ２０７

Ｏｐａｃｉｔｙ １􀆰 ４２８ ９ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ ４􀆰 ０００ ０ １􀆰 ５２８ １ ０􀆰 ２９８ ０ １􀆰 ３７０ ７ １３７ ２０７

Ｒｍｒｆ ０􀆰 ００２ ７ ０􀆰 ００１ １ －０􀆰 ２４２ ９ ０􀆰 １７５ ３ ０􀆰 ０６４ １ －０􀆰 ０５６ ３ ４􀆰 ８０３ ２ １１９

Ｓｍｂ ０􀆰 ００７ ５ ０􀆰 ００４ ５ －０􀆰 ２２１ ２ ０􀆰 ２２８ ６ ０􀆰 ０４９ １ ０􀆰 ０６０ ５ ８􀆰 ６０５ ７ １１９

Ｈｍｌ －０􀆰 ０００ ７ ０􀆰 ００１ ７ －０􀆰 １４３ ７ ０􀆰 １５９ ５ ０􀆰 ０３７ １ ０􀆰 ０９８ ３ ６􀆰 ７８７ ４ １１９

Ｒｍｗ －０􀆰 ０００ ２ ０􀆰 ０００ ３ －０􀆰 ０８２ １ ０􀆰 １００ ２ ０􀆰 ０２７ ４ ０􀆰 ２３２ ３ ４􀆰 ７１４ ７ １１９

Ｃｍａ ０􀆰 ０００ ６ ０􀆰 ００１ ４ －０􀆰 ０４７ ３ ０􀆰 ０５４ ８ ０􀆰 ０１９ ３ ０􀆰 １２５ ０ ３􀆰 １８７ ４ １１９

　 　 注： 为方便， 公司规模 （ｓｉｚｅ） 的单位是百万元。 无风险利率 （ｒｆ） 扩大 １００ 倍。

四、 实证分析

（一） 市场情绪和新闻情绪的比较

本文将市场情绪和新闻情绪对个股收益率进行回

归， 选择 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子和五因子作为控制变量

进行回归， 回归结果如表 ２ 所示。 表 ２ 的列 （１） ～列

（４） 为 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型的回归结果， 列

（５） ～列 （８） 为 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的回归结

果。 由表 ２ 可知， 单独将市场情绪或新闻情绪添加到

Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型后， 市场情绪和新闻情绪对

个股收益率均有显著的影响， 如列 （２） 和列 （３）
所示， 但将二者同时加入 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型

后， 市场情绪对个股收益率的影响不显著， 但新闻情

绪对个股收益率的影响依旧显著， 如列 （４） 所示。
此外， 将个股新闻情绪添加到 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模

型后， 调整的 Ｒ 方提高了 ０􀆰 ００５ ０， 而将市场情绪添

加到 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型后， 调整的 Ｒ 方仅提高

了 ０􀆰 ０００ １， 新闻情绪提高的 Ｒ 方是市场情绪提高的

Ｒ 方的 ５０ 倍， 进一步说明了新闻情绪对个股收益率

的影响较市场情绪的影响更为显著。 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五

因子模型和 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型得到的结果是类

似的， 将新闻情绪和市场情绪同时加入模型后， 市场

情绪对个股收益率的影响不显著， 且新闻情绪加入模

型对 Ｒ 方的提高程度明显高于市场情绪加入模型对 Ｒ
方的提高程度。

由此可见， 新闻情绪的解释能力更高， 说明本文

所构建的新闻情绪能够较好地解释股票收益率。 因

此， 本文将进一步构建新闻情绪贝塔指数来代表新闻

情绪风险， 分析新闻情绪风险与收益的关系， 并解释

中国股票市场的低风险定价异象。

表 ２ 市场情绪、 新闻情绪与股票收益率的回归结果

变　 量
Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

常数项
０􀆰 ０００
（０􀆰 ５２）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ４６）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ８４）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ８２）

０􀆰 ００２∗∗∗

（６􀆰 ３６）
０􀆰 ００２∗∗∗

（６􀆰 ３９）
０􀆰 ００２∗∗∗

（６􀆰 ８０）
０􀆰 ００２∗∗∗

（６􀆰 ８１）

２４
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续前表

变　 量
Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

Ｒｍｒｆｔ
０􀆰 ９５５∗∗∗

（３４２􀆰 ３５）
０􀆰 ９５６∗∗∗

（３４２􀆰 ２８）
０􀆰 ９５０∗∗∗

（３４１􀆰 ５７）
０􀆰 ９５０∗∗∗

（３４１􀆰 ２９）
０􀆰 ９３５∗∗∗

（３０８􀆰 ５８）
０􀆰 ９３５∗∗∗

（３０８􀆰 ６０）
０􀆰 ９２９∗∗∗

（３０７􀆰 ７０）
０􀆰 ９２９∗∗∗

（３０７􀆰 ６７）

Ｓｍｂｔ
０􀆰 ８０５∗∗∗

（１４７􀆰 ５０）
０􀆰 ８０６∗∗∗

（１４７􀆰 ５８）
０􀆰 ８０３∗∗∗

（１４７􀆰 ８２）
０􀆰 ８０４∗∗∗

（１４７􀆰 ７３）
０􀆰 ６０２∗∗∗

（６２􀆰 ０８）
０􀆰 ６０２∗∗∗

（６２􀆰 ０１）
０􀆰 ５９８∗∗∗

（６１􀆰 ９４）
０􀆰 ５９８∗∗∗

（６１􀆰 ９３）

Ｈｍｌｔ
０􀆰 １７４∗∗∗

（２１􀆰 ２６）
０􀆰 １７８∗∗∗

（２１􀆰 ６８）
０􀆰 １７８∗∗∗

（２１􀆰 ８８）
０􀆰 １７９∗∗∗

（２１􀆰 ９１）
－０􀆰 ０１２
（－１􀆰 ２０）

－０􀆰 ００８
（－０􀆰 ８０）

－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ７２）

－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ７５）

Ｒｍｗｔ
－０􀆰 １２８∗∗∗

（－８􀆰 ５３）
－０􀆰 １３４∗∗∗

（－８􀆰 ８４）
－０􀆰 １３５∗∗∗

（－９􀆰 ０１）
－０􀆰 １３５∗∗∗

（－８􀆰 ９２）

Ｃｍａｔ
０􀆰 ３６８∗∗∗

（２５􀆰 ９９）
０􀆰 ３６２∗∗∗

（２５􀆰 ３８）
０􀆰 ３６３∗∗∗

（２５􀆰 ７４）
０􀆰 ３６３∗∗∗

（２５􀆰 ５６）

ｓｅｎｔｍｔ
０􀆰 ００１∗∗∗

（４􀆰 ９６）
０􀆰 ００１
（１􀆰 ５０）

０􀆰 ００２∗∗∗

（３􀆰 １９）
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ２６）

ｓｅｎｔｎｅｗｓｉ，ｔ
０􀆰 ０２２∗∗∗

（４２􀆰 ５６）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（４２􀆰 ３０）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（４２􀆰 ６３）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（４２􀆰 ５１）

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ４３１ ６ ０􀆰 ４３１ ７ ０􀆰 ４３６ ６ ０􀆰 ４３６ ６ ０􀆰 ４３４ ９ ０􀆰 ４３５ ０ ０􀆰 ４３９ ９ ０􀆰 ４４１ ０

Ｎ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４ ２０５ ２３４

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗和∗分别表示在 １％、 ５％和 １０％的显著性水平， 括号内为 ｔ 值。 下同。

（二） 不同新闻情绪风险投资组合的公司特征

为了分析不同新闻情绪风险投资组合的收益及其

相关特征， 本文利用分组的方法进行研究。 本文将

１ １５３家公司按新闻情绪风险的大小由低到高进行排

序并五等分， 构造五个投资组合， 以及买入最低新闻

情绪风险组合、 卖空最高新闻情绪风险组合的零投资

组合 （Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ）。 为了证明分组的合理性， 本文对

组合 ５ （Ｈｉｇｈ 组） 和组合 １ （Ｌｏｗ 组） 的公司特征进

行了组间差异性检验， 结果表明除等权收益率的组间

差异在 ５％的水平上显著外， 其他变量的组间差异均

在 １％的水平下显著。 各组投资组合的相关公司特征

见表 ３。
观察表 ３ 可知， 不同新闻情绪风险投资组合的平

均收益率存在较为明显的趋势变化， Ｌｏｗ 组的平均收

益率为 ０􀆰 ９８％， Ｈｉｇｈ 组的平均收益率为 ０􀆰 ７１％， Ｌｏｗ
和 Ｈｉｇｈ 组的平均收益率相差 ０􀆰 ２７％， 且在 ５％的水平

上显著。 相比较而言， Ｌｏｗ 组的市值加权收益率为

１􀆰 ５４％， Ｈｉｇｈ 组的市值加权收益率为 １􀆰 ３０％， 两组

相差 ０􀆰 ２４％。 无论是平均收益率还是市值加权收益

率， Ｌｏｗ 组到 Ｈｉｇｈ 组均呈现较为明显的单调递减特

征。 这说明新闻情绪风险越高的投资组合， 其收益率

反而较低。 进一步比较各组投资组合的其他公司特

征， 本文发现， Ｌｏｗ 组的平均公司规模为 ２５􀆰 ７６ 百万

元， Ｈｉｇｈ 组的平均公司规模为 ６􀆰 ４７ 百万元， 两组相

差 １９􀆰 ２９ 百万元， Ｌｏｗ 组比 Ｈｉｇｈ 组有更大的公司规

模。 Ｌｏｗ 组的平均上市时间为 ６ ２７２ 天， Ｈｉｇｈ 组为

６ １６５天， 两组相差 １０７ 天， 相比较而言， Ｌｏｗ 组比

Ｈｉｇｈ 组有更长的上市时间。 Ｌｏｗ 组的平均股票价格

为 １１􀆰 １７ 元， Ｈｉｇｈ 组的平均股票价格为 １５􀆰 ４８ 元， 两

组相差 ４􀆰 ３１ 元， Ｌｏｗ 组比 Ｈｉｇｈ 组有更低的股票价

格。 即新闻情绪风险较低的公司， 呈现出市值较高、
上市时间较长、 股票价格更低的特点。 此外， 新闻情

绪风险较高的公司， 其市场风险和波动性也均更低。
综上， 低新闻情绪风险的公司具有高收益率的特征，
这初步表明中国股票市场具有新闻情绪风险的低风险

定价异象。

表 ３ 个股新闻情绪风险投资组合公司特征

分组 Ｌｏｗ ２ ３ ４ Ｈｉｇｈ Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ Ｔ 统计量

平均收益率 ０􀆰 ００９ ８ ０􀆰 ００８ ８ ０􀆰 ００８ ７ ０􀆰 ００８ ４ ０􀆰 ００７ １ ０􀆰 ００２ ７∗∗ ２􀆰 ２８７ ２

市值加权收益率 ０􀆰 ０１５ ４ ０􀆰 ０１５ ３ ０􀆰 ０１５ １ ０􀆰 ０１３ ８ ０􀆰 ０１３ ０ ０􀆰 ００２ ４∗∗∗ ８􀆰 ２９０ ７

公司规模 ２５􀆰 ７５５ ９ ７􀆰 １７３ ９ ７􀆰 ５７６ ８ ８􀆰 ９６５ ９ ６􀆰 ４６６ ４ １９􀆰 ２８９ ５∗∗∗ ４８􀆰 ５９７ １

３４
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分组 Ｌｏｗ ２ ３ ４ Ｈｉｇｈ Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ Ｔ 统计量

上市时间 ６ ２７１􀆰 ９９ ６ ０５０􀆰 ２１ ６ １０７􀆰 ８１ ６ １４８􀆰 ７２ ６ １６４􀆰 ８４ １０７􀆰 １５∗∗∗ ７􀆰 ５０４ ４

股票价格 １１􀆰 １６９ ８ １１􀆰 ６７２ ２ １１􀆰 ９３６ ８ １１􀆰 ８６５ ５ １５􀆰 ４７９ ６ －４􀆰 ３０９ ８∗∗∗ －２０􀆰 ８３３ ８

市场风险 １􀆰 １３０ ８ １􀆰 １５５ ９ １􀆰 １６６ ０ １􀆰 １７３ １ １􀆰 １６６ ０ －０􀆰 ０３５ ２∗∗∗ －１３􀆰 ９３２ １

波动率 ０􀆰 ４２１ ４ ０􀆰 ４３２ ４ ０􀆰 ４３２ １ ０􀆰 ４３８ ３ ０􀆰 ４２４ ７ －０􀆰 ００３ ３∗∗∗ －２􀆰 ６６３ ４

新闻情绪风险 ０􀆰 ０１１ ９ ０􀆰 ０１８ ４ ０􀆰 ０２４ ３ ０􀆰 ０３１ ７ ０􀆰 ２１０ ０ －０􀆰 １９８ １∗∗∗ －２５􀆰 ５６７ ３

（三） 不同新闻情绪风险投资组合的超额收益

为了研究中国股票市场是否存在新闻情绪风险的

低风险定价异象， 本文进一步比较不同新闻情绪风险

投资组合之间的超额收益和 ａｌｐｈａ 值的大小。 根据市

场因子、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子和 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子

对每组投资组合的超额收益进行回归， 分别得到

ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型以及 Ｆａｍａ⁃
Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的 ａｌｐｈａ 值。 具体公式如下：

Ｒｉｒｆｐ，ｔ ＝Ｒｐ，ｔ－Ｒ ｆ，ｔ （４）
Ｒｉｒｆｐ，ｔ ＝αｐ＋βＲｍｒｆ

ｐ Ｒｍｒｆｔ＋εｐ （５）
Ｒｉｒｆｐ，ｔ ＝αｐ＋βＲｍｒｆ

ｐ Ｒｍｒｆｔ＋βＳｍｂ
ｐ Ｓｍｂｔ＋βＨｍｌ

ｐ Ｈｍｌｔ＋εｐ （６）

Ｒｉｒｆｐ，ｔ ＝αｐ＋βＲｍｒｆ
ｐ Ｒｍｒｆｔ＋βＳｍｂ

ｐ Ｓｍｂｔ＋βＨｍｌ
ｐ Ｈｍｌｔ

＋βＲｍｗ
ｐ Ｒｍｗ ｔ＋βＣｍａ

ｐ Ｃｍａｔ＋εｐ （７）

其中， Ｒｐ，ｔ为投资组合 ｐ 在 ｔ 月的平均收益率或市值

加权收益率， Ｒｉｒｆｐ，ｔ为根据公式 （４） 计算得到的投资

组合超额收益率。 公式 （ ５） ～ 公式 （ ７） 分别为

ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型以及 Ｆａｍａ⁃
Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型。 将通过公式 （４） 计算得到的投

资组合超额收益率代入公式 （５） ～公式 （７） 中， 可

以分别得到 ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型

以及 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的 ａｌｐｈａ 值， 结果见

表 ４。

表 ４ 不同新闻情绪风险投资组合的超额收益和 ａｌｐｈａ 值

新闻情绪风险 Ｌｏｗ ２ ３ ４ Ｈｉｇｈ Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ

Ａ􀆰 等权重组合

超额收益率
０􀆰 ００７ ９
（１􀆰 １５）

０􀆰 ００６ ５
（０􀆰 ８９）

０􀆰 ００６ ８
（０􀆰 ９２）

０􀆰 ００７ ０
（０􀆰 ９３）

０􀆰 ００５ ３
（０􀆰 ７３）

０􀆰 ００２ ６
（０􀆰 ２７）

ＣＡＰＭ ａｌｐｈａ
０􀆰 ００４ ２∗

（１􀆰 ７７）
０􀆰 ００２ ８
（０􀆰 ８０）

０􀆰 ００３ １
（０􀆰 ８６）

０􀆰 ００３ ２
（０􀆰 ８８）

０􀆰 ００１ ６
（０􀆰 ４６）

０􀆰 ００２ ６∗

（１􀆰 ６７）

ＦＦ３ ａｌｐｈａ
０􀆰 ００２ ０∗

（１􀆰 ８７）
－０􀆰 ００１ ６
（－０􀆰 ９６）

－０􀆰 ００１ ５
（－０􀆰 ９７）

－０􀆰 ００１ ４
（－０􀆰 ９６）

－０􀆰 ００２ ７∗

（－１􀆰 ９４）
０􀆰 ００４ ７∗∗

（２􀆰 １９）

ＦＦ５ ａｌｐｈａ
０􀆰 ００２ ６∗

（１􀆰 ６７）
－０􀆰 ０００ １
（－０􀆰 ０１）

－０􀆰 ０００ ４
（－０􀆰 ３０）

－０􀆰 ０００ １
（－０􀆰 ０３）

－０􀆰 ００１ ７
（－１􀆰 ２７）

０􀆰 ００４ ３∗∗

（２􀆰 ０６）

Ｂ􀆰 市值加权组合

超额收益率
０􀆰 ０１３ ５∗∗

（２􀆰 １１）
０􀆰 ０１３ ４∗

（１􀆰 ９６）
０􀆰 ０１３ ２∗

（１􀆰 ８９）
０􀆰 ０１１ ９
（１􀆰 ６１）

０􀆰 ０１１ １∗

（１􀆰 ６６）
０􀆰 ００２ ４∗

（１􀆰 ７３）

ＣＡＰＭ ａｌｐｈａ
０􀆰 ００９ ９∗∗∗

（６􀆰 ３０）
０􀆰 ００９ ７∗∗∗

（４􀆰 ０８）
０􀆰 ００９ ５∗∗∗

（３􀆰 ４２）
０􀆰 ００８ ０∗∗∗

（２􀆰 ６９）
０􀆰 ００７ ３∗∗∗

（２􀆰 ７２）
０􀆰 ００２ ６∗

（１􀆰 ７９）

ＦＦ３ ａｌｐｈａ
０􀆰 ０１１ ３∗∗∗

（８􀆰 ２３）
０􀆰 ００７ ８∗∗∗

（４􀆰 ５５）
０􀆰 ００６ ８∗∗∗

（４􀆰 ０５）
０􀆰 ００４ ９∗∗∗

（３􀆰 ０７）
０􀆰 ００４ ５∗∗

（２􀆰 ６２）
０􀆰 ００６ ８∗∗∗

（３􀆰 ０１）

ＦＦ５ ａｌｐｈａ
０􀆰 ０１０ ５∗∗∗

（７􀆰 ７３）
０􀆰 ００８ １∗∗∗

（４􀆰 ７９）
０􀆰 ００７ ０∗∗∗

（４􀆰 １６）
０􀆰 ００５ ９∗∗∗

（３􀆰 ７５）
０􀆰 ００４ ８∗∗∗

（２􀆰 ８４）
０􀆰 ００５ ７∗∗∗

（３􀆰 ５４）

　 　 表 ４ 中， Ａ 为等权重组合的结果， Ｂ 为市值加权

组合的结果， Ｌｏｗ⁃Ｈｉｇｈ 为零投资组合的结果。 由表 ４
可知， 等权重组合的超额收益率和 ＣＡＰＭ 模型、
Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的

ａｌｐｈａ 部分显著， 但市值加权投资组合的超额收益率

和 ａｌｐｈａ 大多在 １％的水平上显著。 结果显示， 各组

的超额收益率和 ａｌｐｈａ 值从 Ｌｏｗ 组到 Ｈｉｇｈ 组总体上

呈现较为明显的下降趋势， 说明新闻情绪风险低的股

票投资组合比新闻情绪风险高的股票投资组合拥有更

高的超额收益， 这表明中国股票市场存在低新闻情绪

４４
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风险异象。 具体来看， 由 Ｂ 可知， 零投资组合中，
超额收益率的 ａｌｐｈａ 值为 ０􀆰 ２４％， ＣＡＰＭ 模型的 ａｌｐｈａ
值为 ０􀆰 ２６％， Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型的 ａｌｐｈａ 值为

０􀆰 ６８％， Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型中的 ａｌｐｈａ 值为

０􀆰 ５７％， 且均显著， Ｂ 从市值加权收益率的角度说明

了中国股票市场的低新闻情绪风险异象的存在。
新闻情绪风险较低的投资组合反而有着更高的

超额收益， 这与其他情绪研究的结论并不相同。 以

往文献表明， 情绪风险 （贝塔） 较高的投资组合具

有更高的超额收益， 符合高风险高收益的特征

（Ｙａｎｇ 和 Ｈｕ， ２０２１［２７］ ）。 由于互联网新闻发布较

快， 而且不受地域限制， 是投资者获取信息的主要

来源之一， 因此新闻内容及新闻表达的情绪对投资

者有着较为显著的影响。 新闻情绪与其他情绪具有

不同的特征， 从新闻情绪的角度分析情绪风险对股

票市场的影响也是十分必要的。
（四） 公司规模相同的条件下的新闻情绪风险对

股票收益的影响

为了探究新闻情绪风险对股票收益的影响是否与

公司规模有关， 本文参照以往文献 （Ｈａｎ 等， ２０１６［２８］；
Ｗａｈａｌ 和 Ｙａｖｕｚ， ２０１３［２９］； Ｙｕ， ２０１１［３０］ ）， 先按公司

规模的大小将股票分成 ５ 个大组 （ ｓｉｚｅ１ ～ ｓｉｚｅ５）， 其

中 ｓｉｚｅ１ 是公司规模较小的投资组合， ｓｉｚｅ５ 是公司规

模较大的投资组合。 接着在每组内按新闻情绪风险的

大小进一步分为 ５ 个小组 （Ｌｏｗ 组 ～Ｈｉｇｈ 组）， 其中

Ｌｏｗ 组是新闻情绪风险较低的投资组合， Ｈｉｇｈ 组是

新闻情绪风险较高的投资组合。 这样一共得到 ２５ 个

投资组合， 分别计算这 ２５ 个投资组合的超额收益和

ａｌｐｈａ 值， 再比较规模相同组内， 不同新闻情绪风险

投资组合的超额收益和 ａｌｐｈａ 值。 本文分别检验了超

额收益， ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 三因子模型和 Ｆａ⁃
ｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型 ａｌｐｈａ 值的结果①， 大部分结果

均显著。
以 Ｂ 中 的 ｓｉｚｅ１ 为 例， Ｌｏｗ 组 的 ａｌｐｈａ 值 为

０􀆰 ５１％， Ｈｉｇｈ 组的 ａｌｐｈａ 值为 ０􀆰 ３１％， 零投资组合的

超额收益为 ０􀆰 ２０％， Ｌｏｗ 组和 Ｈｉｇｈ 组存在较为显著

的差异。 结果表明， 在公司规模相近的条件下， 新闻

情绪风险较低的投资组合 （Ｌｏｗ 组） 比新闻情绪风

险较高的投资组合 （Ｈｉｇｈ 组） 拥有更高的超额收益，
这进一步表明中国股票市场存在新闻情绪的低风险定

价异象。
（五） 新闻情绪风险对股票收益影响的横截面

效应

为了进一步探究新闻情绪风险对股票收益影响的

横截面效应， 本文使用 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归对时间序

列中新闻情绪风险投资组合回报进行横截面分析。
结果表明新闻情绪风险对超额收益的影响为负显

著。 本文考虑了公司规模、 上市时间、 股票价格、 市

场风险以及波动率等公司特征的影响， 在分别控制了

公司特征的影响后， 新闻情绪风险对超额收益的影响

依旧显著且为负。 随后， 本文进一步控制了上述所有

公司特征， 得到的结果②相同。 综上， 新闻情绪风险

与超额收益存在显著负相关关系， 即新闻情绪风险越

高， 其超额收益越低， 进一步表明中国股票市场存在

新闻情绪的低风险定价异象。
此外， 参照游家兴和吴静 （２０１２） ［１３］的做法， 为

了进一步分析公司信息环境是否会影响新闻情绪贝塔

与股票收益之间的关系， 本文在 Ｆａｍａ⁃Ｍａｃｂｅｔｈ 回归

中进一步引入公司信息透明度和新闻情绪贝塔的交乘

项。 结果显示， 公司信息透明度和新闻情绪贝塔的交

乘项对股票超额收益存在显著的正相关关系。 由于新

闻情绪贝塔对股票收益之间存在负相关关系， 而新闻

情绪贝塔与公司信息透明度的交乘项与股票超额收益

存在正相关关系， 二者符号相反， 因此这一结果表

明， 公司信息透明度减弱了新闻情绪风险对股票收益

的影响， 也就是说， 公司信息透明度越高， 新闻情绪

风险对股票收益的影响越小， 公司信息环境本身较好

时， 降低了该公司收益受新闻情绪风险的影响。
（六） 稳健性检验

为了确保结果的稳健性， 本文从样本和方法两个

方面进行检验。 一是对样本区间进行划分， 以检验不

同时间段内得到的结果是否一致。 二是选取变系数面

板模型重新估计个股的新闻情绪贝塔值， 对新闻情绪

贝塔的度量方法的稳健性做检验。 具体如下③。
１􀆰 对样本区间进行划分。
为了进一步检查本研究结果是否受到样本期间长

短和所选取时间段的影响， 本文采取与 Ｙａｎｇ 和 Ｈｕ
（２０２１）［２７］相同的方法， 将选取的样本时间划分为两个

子样本， 重新进行分组分析。 此外， 为了避免时间节

点选取导致结果存在一定偶然性， 本文选择将样本时

５４
①②③ 受篇幅所限， 文中未列出具体结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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间进行平均划分， 每个子样本分别有 ６０ 个月和 ５９ 个

月： 时间段分别是 ２０１０ 年 ４ 月—２０１５ 年 ３ 月和 ２０１５
年 ４ 月—２０２０ 年 ２ 月。 本文计算了两个子样本中各

投资组合超额收益及 ａｌｐｈａ 值。 结果表明， 对于每个

子样本， Ｌｏｗ 组中的股票相比 Ｈｉｇｈ 组中的股票都具

有更高的超额收益和 ａｌｐｈａ 值， 且两组之间存在显著

的差异性， 说明本文研究结果具有一定的稳健性。
２􀆰 变系数面板模型估计新闻情绪贝塔。
为了对新闻情绪贝塔的估计方法的稳健性进行检

验， 本文选用变系数面板模型， 重新估计新闻情绪贝

塔值， 并比较不同新闻情绪风险投资组合之间的超额

收益和 ａｌｐｈａ 值的大小。 根据市场因子、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ
三因子和 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子对每组投资组合的超额

收益进行回归， 分别得到 ＣＡＰＭ 模型、 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ
三因子模型以及 Ｆａｍａ⁃Ｆｒｅｎｃｈ 五因子模型的 ａｌｐｈａ 值。
结果表明， Ｌｏｗ 组中的股票相比 Ｈｉｇｈ 组中的股票都

具有更高的超额收益和 ａｌｐｈａ 值， 且两组之间存在较

为显著的差异性， 说明本文研究结果具有一定的稳

健性。

五、 研究结论与启示

本文从新闻情绪的角度出发， 利用滚动回归的方

法构建新闻情绪贝塔代表新闻情绪风险， 以探究新闻

情绪风险对股票收益的影响， 并检验了中国股票市场

新闻情绪的低风险定价异象。 样本选自沪深 １ １５３ 家

公司， 样本时间为 ２００５ 年 ４ 月—２０２０ 年 ２ 月。 研究

结果表明： 首先， 新闻情绪风险较高的公司， 具有较

小的公司规模和较短的上市时间， 同时， 这类公司还

具有市场风险较高、 波动性较大等特征； 其次， 新闻

情绪风险较低的投资组合具有更高的超额收益， 公司

规模相近的条件下， 新闻情绪风险较低的投资组合同

样具有更高的超额收益。 最后， 新闻情绪贝塔对收益

率的影响显著为负， 而且公司信息透明度会减弱新闻

情绪风险对股票收益的影响。 综上， 新闻情绪风险较

低的公司具有较高的超额收益， 验证了中国股票市场

新闻情绪的低风险定价异象。
股票市场的风险收益关系一直以来受到了学者的

重点关注。 媒体新闻的内容和情绪会对投资者产生较

为显著的影响， 改变投资者的决策行为并影响股票市

场。 因此， 关注新闻情绪对股票市场的影响是十分有

必要的。 本文从新闻情绪的角度出发， 分析新闻情绪

风险对股票收益的影响， 发现了中国股票市场新闻情

绪的低风险定价异象， 而且还为投资者提供一个制定

投资组合策略的新思路。 投资者在进行选股、 制定投

资组合策略的时候可以考虑公司的新闻情绪风险。 此

外， 现有研究多关注市场情绪风险， 鲜有研究关注新

闻情绪风险， 本文为后续新闻情绪风险的研究也提供

了一定参考。
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一、 引言

自 ２０１４ 年 “１１ 超日债” 成为国内首例债券违约

事件以来， 债券违约的数量和金额不断增加 （见图

１）， 企业债务违约已经引起社会各界的广泛关注。
党的十九大报告提出， “健全金融监管体系， 守住不

发生系统性金融风险的底线”， 并将 “防范化解重大

风险” 置于三大攻坚战之首， 凸显了稳定资本市场

的迫切性和重要性。 ２０２０ 年政府工作报告中也提出，
“加强金融等领域重大风险防控， 坚决守住不发生系

统性风险底线”。 当企业无法偿还债务时就会出现违

约。 债务违约风险 （以下简称违约风险） 是指企业

无法偿还所欠债务和利息的可能性 （ Ｖａｓｓａｌｏｕ 和

Ｘｉｎｇ， ２００４［１］）。 债务违约是企业生产经营过程当中

的重大破坏性事件， 不仅危及企业的生存发展， 甚至

对于整个实体经济也会产生巨大的破坏性作用。 债权

人并不参与企业的经营管理， 并且他们有不同的目标

函数， 因而债权人与企业之间存在着较严重的利益冲

突和代理问题 （ Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［２］； Ｓｍｉｔｈ
和 Ｗａｒｎｅｒ， １９７９［３］）， 由此两者通过签订债务契约来

缓解这一问题。 由于会计信息有较高的规范性和可观

测性， 债务契约双方通常根据会计信息设定契约条款

（Ｃｈｅｎ 和 Ｗｅｉ， １９９３［４］ ）。 在债务存续期间， 债权人

或投资者会根据企业的会计信息对其违约风险进行评

估， 如果企业的财务信息、 指标等出现异常， 偏离契

约条款的要求， 则说明企业发生债务违约的可能性增

加。 但现有文献在会计信息质量是否影响违约风险这

一问题上， 却鲜有关注。
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图 １　 历年债券违约情况统计

　 　 资料来源： 根据 Ｗｉｎｄ 金融终端数据绘制。

当前对企业违约风险影响因素的研究认为， 在信

息不对称环境下， 企业存在的代理问题 （Ｃｈｉａｎｇ 等，

２０１５［５］； Ｌｕｎｄｑｖｉｓｔ 和 Ｖｉｌｈｅｌｍｓｓｏｎ， ２０１８［６］； 王化成

等， ２０１９［７］； 邓路等， ２０２０［８］ ） 以及融资约束 （何
瑛等， ２０２０［９］； 扈文秀等， ２０２１［１０］ ） 是影响企业违

约风险的关键因素。 而会计信息是缓解企业内外部信

息不对称的重要方式， 并且会计信息还是公司治理的

基石。 本文从会计信息质量重要特征之一的可比性入

手， 考察会计信息可比性对企业违约风险的影响。 从

可比性为切入点进行讨论， 主要基于以下考虑： 第

一， 根据 Ｍｅｒｔｏｎ （１９７４） ［１１］的期权定价理论， 企业权

益是企业资产价值的看涨期权， 其中行权价格等于企

业债务的账面价值， 当资产的价值低于债务的账面价

值时， 企业发生违约。 这表明资产价值大小与资产价

值波动性是决定企业违约风险的重要因素。 较高的会

计信息可比性具有良好的契约有用性和公司治理功

能， 能够优化资源配置 （Ｋｉｍ 等， ２０１６［１２］）， 从而对

企业价值产生影响。 第二， 可比性是保证会计信息有

用性的最基本特征， 它使使用者能够识别和理解企业

之间的相似性和差异性 （ＦＡＳＢ 和 ＩＡＳＢ， ２０１０）， 同

时较高的可比性使债权人能够对企业的财务数据进行

更有效的分析。 第三， 关于会计信息可比性经济后果

的研究表明较高的可比性能够降低股东与管理层间的

代理冲突、 缓解企业融资约束。 本文认为存在 “会
计信息可比性—代理冲突—违约风险” 和 “会计信

息可比性—融资约束—违约风险” 两条影响路径。
一方面， 会计信息可比性的提高降低了信息不对称程

度， 改善了企业的信息环境， 外部利益相关者可以更

好地对管理层进行监督， 缓解代理冲突， 使管理层从

事提升企业价值的活动， 降低违约的可能； 另一方

面， 可比性的提高缓解了债务双方的信息不对称程

度， 降低了企业的外部融资成本， 融资约束的降低提

高了企业的偿债能力， 违约风险随之降低。 基于此，
本文对会计信息可比性与违约风险间的关系进行

探讨。
本文以 ２００７—２０１９ 年 Ａ 股上市公司为研究样本，

以期权定价理论为基础估算企业违约风险， 实证检验

了会计信息可比性对企业违约风险的影响。 实证结果

支持本文的推论， 会计信息可比性越高， 企业违约风

险越低。 从经济意义上讲， 会计信息可比性每提高一

个标准差， 会使企业违约风险降低 ０􀆰 ０２９ ２ 个标准

差。 作用机制检验表明会计信息可比性能够通过缓解

代理冲突与降低融资约束程度进而抑制企业违约风

险。 同时本文进一步执行了一系列异质性检验。
９４
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本文的贡献主要有以下几个方面： 首先， 本文将

财务理论和期权定价理论相结合， 根据 Ｂｈａｒａｔｈ 和

Ｓｈｕｍｗａｙ （２００８） ［１３］ 构建的简化违约概率模型， 从

会计信息质量的角度拓展了企业违约风险影响因素

的研究。 已有文献从资本市场 （Ｂｈａｒａｔｈ 和 Ｓｈｕｍｗａｙ，
２００８［１３］； Ｂｒｏｇａａｒｄ 等， ２０１７［１４］ ）、 产品市场 （ Ｋｒｏｌｌ
和 Ｗｒｉｇｈｔ， １９９９［１５］； Ａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｍａｎｓｉ， ２００９［１６］ ）、
企业内部 （Ｈｓｕ 等， ２０１５［１７］； 王化成等， ２０１９［７］；
孟庆斌等， ２０１９［１８］； 邓路等， ２０２０［８］）、 劳动力市场

（许红梅和李春涛， ２０２０［１９］） 等视角讨论了企业违约

风险的影响因素， 本研究通过考察会计信息质量的重

要特征之一可比性对违约风险的影响， 丰富了对企业

违约风险的理解。 其次， ＩＡＳＢ 和我国会计准则制定

机构一直致力于会计信息可比性的提高， 本研究从企

业违约风险的角度研究了会计信息可比性的积极作

用， 由此更全面地认识了会计信息可比性的经济后

果。 并且本文论证了会计信息可比性在公司治理层面

能够发挥抑制违约风险的作用， 为会计信息决策有用

观提供了进一步的证据。 最后， 本文的研究结论为监

管部门构建风险防范体系、 制定相关政策提供了理论

依据； 在风险管理方面， 管理层可以通过提高会计信

息的可比性来降低违约风险， 从而吸引更多投资者，
更好地发挥财务报告的正向溢出效应。

二、 理论分析与假设提出

当公司不能履行其债务义务或当其资产价值低于

债务价值时， 就会发生违约。 已有的研究从宏观层面

（如经济波动、 环境不确定性等） 和微观层面 （如盈

利 ／偿债能力、 公司治理等） 对违约风险的影响因素

进行了考察。 良好的公司治理机制可以有效缓解企业

违 约 风 险 （ Ｃｈｉａｎｇ 等， ２０１５［５］； Ｂｒｏｇａａｒｄ 等，
２０１７［１４］）， 会计信息可比性可以发挥公司治理功能，
那么会计信息可比性能否影响违约风险？

现有文献表明管理层和股东的代理冲突是影响企

业违约风险的重要因素之一。 在中国台湾地区， 一

些公司的管理者因为代理问题比同行更多地从事高

风险和低效的投资导致公司遭受财务困境 （Ｃｈｅｎ，
２００８［２０］）。 中国台湾地区的企业采用增加管理层持

股的治理机制， 以减少低效投资， 减少管理者与所

有者之间的冲突， 并降低违约风险 （ Ｃｈｉａｎｇ 等，
２０１５［５］）。 王化成等 （２０１９） ［７］ 研究表明企业战略定

位差异能够通过代理成本和经营风险两条路径影响其

违约风险。 邓路等 （２０２０） ［８］ 实证结果表明金融资产

配置能够通过缓解企业代理冲突降低违约风险。 当管

理者对股东的责任感降低时， 他们更有可能以牺牲股

东利益为代价来追求自己的个人利益， 从而导致资源

的低效配置和企业价值的破坏， 最终引起企业价值下

降而波动程度升高， 此时企业违约的可能性增加。 融

资渠道的增多、 资本成本的降低极大地缓解了企业的

融资约束压力， 从而企业可以更好地进行生产经营，
做出有利于企业价值提升的决策， 企业的业绩得以提

升， 偿债能力得到增强， 违约风险随之降低。 融资约

束程度越高的企业发生违约的风险越大 （扈文秀等，
２０２１［１０］）。 具有较大权力的 ＣＦＯ 能够增强企业内外

部融资能力， 缓解企业融资约束， 降低企业债务违约

风险 （何瑛等， ２０２０［９］）。 据此， 本文认为会计信息

可比性能够影响企业违约风险， 并且存在 “会计信

息可比性—代理冲突—违约风险” 和 “会计信息可

比性—融资约束—违约风险” 两条影响路径。 具体

从以下进行论述：
从代理冲突的角度来看， 首先， 管理层与股东间

的代理冲突使管理层做出次优的投资决策， 导致企业

价值下降且波动程度上升， 违约风险随之上升。 管理

层基于自利动机有构建 “商业帝国” 的倾向， 更可

能进行过度投资， 从而减少了企业的现金流。 而当

企业的现金流不足以支付偿债成本或者现金流风险

加大时， 就会加剧企业的违约风险 （ Ｂｒｏｇａａｒｄ 等，
２０１７［１４］）。 可比性的信息有助于管理层和股东签订更

为有效、 合理的薪酬契约， 缓解管理层和股东的代理

问题， 减少投资过度的现象 （Ｊｅｎｓｅｎ， １９８６［２１］ ）。 袁

振超和饶品贵 （２０１８） ［２２］研究发现会计信息可比性能

够降低企业的无效投资 （同时降低了投资不足和过

度投资）， 从而提升企业的投资效率。 即由于管理层

与股东之间代理问题产生了过度投资， 会计信息可比

性的提高能够降低由于管理层自利或者构建 “商业

帝国” 等原因产生的过度投资， 从而一定程度上增

加企业的现金流， 现金流的增多提高了企业偿还债务

以及与债权人重新谈判的能力， 进而降低了违约风

险。 其次， 管理层与股东间的代理冲突还会导致管理

层工作的懈怠。 Ｂｅｒｔｒａｎｄ 和 Ｍｕｌｌａｉｎａｔｈａｎ （２００３） ［２３］的

研究表明， 活跃的帝国建设可能不是常态， 管理层不

愿努力工作， 可能更喜欢 “平静的生活” 而非努力

为股东创造价值是管理层与股东代理冲突的一个重要

体现。 会计信息可比性较低的企业， 股东缺少比较基

０５
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准， 不能很好地评判管理层是否尽责以及努力程度如

何。 随着可比性的提高， 股东可以根据企业披露的信

息与同行业企业进行比较， 推断企业未披露的负面消

息， 约束管理层自利的行为。 可比性的提高， 使企业

可以更好地采用相对绩效评估法， 基于标杆企业的业

绩对管理层进行考核评价 （Ｏｚｋａｎ 等， ２０１２［２４］ ）， 防

止管理层懈怠， 使其努力工作， 做出有利于企业价值

提升的决策。 除此之外， 已有研究表明会计信息可比

性的提高改善了企业的信息环境， 增加了资本市场、
外部分析师及债权人等对管理层的监管， 从而有效地

缓解了企业面临的代理冲突， 降低管理层从事损害企

业价值的行为， 进而降低了企业的违约风险。 最后，
会计信息可比性的提高增加了企业的股票流动性

（李鹏等， ２０１４［２５］ ）， 股票流动性有助于降低代理成

本 （熊家财和苏冬蔚， ２０１６［２６］ ）、 提高企业价值

（Ｆａｎｇ 等， ２００９［２７］）， 较高的股票流动性能够使股东

即时抛售股票退出市场， 这种 “用脚投票” 的退出

威胁可以对管理层形成有效的监督， 缓解代理冲突，
使管理层减少损害企业价值的行为。 Ｂｒｏｇａａｒｄ 等

（２０１７） ［１４］的研究也表明股票流动性的增强可以降低

企业的违约风险。 综上所述， 会计信息可比性能够缓

解企业的代理冲突， 减少企业管理层基于自利等原因

做出对企业价值造成负面影响的决策， 最终使得企业

价值上升而波动程度下降， 企业的违约风险随之

降低。
从融资约束的角度来看， 融资约束程度越高的企

业发生债务违约的风险越大 （何瑛等， ２０２０［９］； 扈

文秀等， ２０２１［１０］）。 会计信息可比性降低了债务市场

参与者的信息不确定性和不对称性 （Ｋｉｍ 等， ２０１３［２８］）。
Ｆａｎｇ 等 （２０１６） ［２９］ 研究发现， 会计信息可比性可以

缓解债务双方的信息不对称， 可比性较高的企业借款

合同中约定的利率较低、 要求债务人提供抵押物的可

能性较低、 贷款期限更长、 吸引的债权人更多。 即

可比性高的企业降低了债权人面临的信息不对称风

险， 企业可以使债权人通过财报了解和评估自身的

债务偿还能力以及未来前景， 从而更容易获得资金

支持， 缓解企业的融资约束。 其次， 会计信息可比

性的增强有助于通过降低市场参与者对企业未来经

营状况感知的不确定性 （Ｄｅ Ｆｒａｎｃｏ 等， ２０１１［３０］；
ＤｅＦｏｎｄ 等， ２０１１［３１］）， 降低市场参与者所要求的风

险溢价 （ Ｌｉ， ２０１０［３２］ ）， 降低公司的权益资本成本

（Ｉｍｈｏｆ 等， ２０１７［３３］ ）， 从而降低企业的外部融资成

本， 使企业更容易从资本市场上获取资金， 缓解企业

融资约束 （江轩宇等， ２０１７［３４］； 张俊民和王晓祺，
２０２０［３５］）。 随着企业融资约束的缓解， 企业的偿债能

力得到提升， 进而降低了违约风险。
基于以上分析， 本文提出假设 １：
Ｈ１： 企业会计信息可比性越高， 违约风险越低。
如前文所述， 由于代理冲突的存在， 管理层会从

事偏离企业价值最大化的决策， 对企业价值造成负面

影响， 最终引起企业违约风险的上升。 然而治理机制

（如监督） 将减少管理人员和所有外部利益相关者之

间的冲突所产生的代理成本 （ Ａｓｈｂａｕｇｈ⁃Ｓｋａｉｆｅ 等，
２００６［３６］）， 良好的公司治理能够在提高信息透明度的

同时降低代理成本和经营风险 （ Ｃｈｅｎ， ２００８［２０］ ）。
增加对公司的监督可以使管理者做出更好的决策， 并

增加所有利益相关者的价值 （ Ｂｈｏｊｒａｊ 和 Ｓｅｎｇｕｐｔａ，
２００３［３７］； Ａｓｈｂａｕｇｈ⁃Ｓｋａｉｆｅ 等， ２００６［３６］ ）。 因此， 良

好的公司治理结构能够有效地激励和监督管理层， 使

管理层与股东的动机趋于一致， 督促管理层以股东利

益最大化为目标， 缓解管理层与股东的代理冲突。 另

外， Ｌｅｅ 和 Ｙｅｈ （２００４） ［３８］ 的研究表明治理薄弱的公

司陷入财务困境的可能性也会增加。 即较低的治理水

平增加了企业获取资金的难度， 融资约束程度随之提

高。 综上， 对于治理水平良好的公司， 公司自身可以

较为有效地监督管理层， 代理冲突较小且在一定程度

上缓解了面临的融资约束， 此时会计信息可比性抑制

违约风险的作用减弱， 反之亦然。 因此， 本文提出假

设 ２：
Ｈ２： 公司治理水平会削弱会计信息可比性与违

约风险之间的负相关关系。

三、 研究设计

（一） 数据来源和样本选择

本文选取 ２００７—２０１９ 年 Ａ 股上市公司为初始样

本。 在初始样本的基础上， 参考已有文献的做法， 对

以下样本进行剔除： （１） 金融类上市公司； （２） 前

１６ 个季度净利润和季度股票收益率数据缺失的样本；
（３） ＳＴ 上市公司样本； （４） 其他所需数据缺失的样

本。 最后得到 ２０ １７３ 个公司－年度观察值。 所有数据

均来源于 ＣＳＭＡＲ 数据库。 本文对所有连续变量在 １％
水平上进行了 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理， 以剔除异常值影响。

１５
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（二） 变量定义

１􀆰 会计信息可比性。
参考 Ｄｅ Ｆｒａｎｃｏ 等 （２０１１） ［３０］、 胥朝阳和刘睿智

（２０１４） ［３９］的方法， 通过下列步骤估计企业的会计信

息可比性。 首先， 利用企业 ｉ 第 ｔ 年末前连续 １６ 个季

度的数据， 估计回归模型 （１）：

Ｅａｒｎｉｎｇｓｉｔ ＝β０＋β１Ｒｅｔｕｒｎｉｔ ＋β２Ｎｅｇｉｔ ＋β３Ｎｅｇｉｔ ×Ｒｅｔｕｒｎｉｔ

＋εｉｔ （１）

其中， Ｅａｒｎｉｎｇｓ 等于季度净利润除以期初权益市场价

值， Ｒｅｔｕｒｎ 等于季度股票收益率， Ｎｅｇ 表示如果季度

股票收益率为负， 则等于 １， 否则等于 ０。 β^０、 β^１、

β^２、 β^３ 分别为模型 （１） 对应参数的估计值。 然后根

据估计参数计算预期盈余。

Ｅ（Ｅａｒｎｉｎｇｓ） ｉｉｔ ＝ β^０ｉｔ＋β^１ｉｔＲｅｔｕｒｎｉｔ＋β^２ｉｔＮｅｇｉｔ

＋β^３ｉｔＮｅｇｉｔ×Ｒｅｔｕｒｎｉｔ （２）

Ｅ（Ｅａｒｎｉｎｇｓ） ｉｊｔ ＝ β^０ｊｔ＋β^１ｊｔＲｅｔｕｒｎｉｔ＋β^２ｊｔＮｅｇｉｔ

＋β^３ｊｔＮｅｇｉｔ×Ｒｅｔｕｒｎｉｔ （３）

定义公司 ｉ 和 ｊ 的会计信息可比性如下：

Ｃｏｍｐａｃｃｉｊｔ ＝ － １
１６

× ∑
ｔ

ｔ －１５
Ｅ（Ｅａｒｎｉｎｇｓ） ｉｉｔ

－Ｅ（Ｅａｒｎｉｎｇｓ） ｉｊｔ （４）

计算出企业 ｉ 与同行业内其他企业的会计信息可

比性， 然后将计算出的可比性值按从大到小排序， 取

前 ４ 个值的均值作为企业 ｉ 的会计信息可比性测度

值， 记为 Ｃｏｍｐａｃｃ４， 该值取值越大， 代表企业 ｉ 的会

计信息可比性越高。
２􀆰 违约风险。
Ｍｅｒｔｏｎ （１９７４） ［１１］ 基于期权定价理论采用 Ｍｅｒｔｏｎ

ＤＤ （Ｄｅｆａｕｌｔ ｄｉｓｔａｎｃｅ） 模型估算违约概率得到了广泛

认可。 Ｂｈａｒａｔｈ 和 Ｓｈｕｍｗａｙ （２００８） ［１３］ 提出了简化违约

概率 （ｎａｉｖｅ ｄｅｆａｕｌｔ ｐｒｏｂａｂｉｌｉｔｙ）， 对Ｍｅｒｔｏｎ 提出的期权

定价理论进行近似估计， 并且发现 ｎａｉｖｅ ｄｅｆａｕｌｔ ｐｒｏｂａ⁃
ｂｉｌｉｔｙ 在实际中表现更好。 根据 Ｂｈａｒａｔｈ 和 Ｓｈｕｍｗａｙ
（２００８） ［１３］的方法计算简化违约概率的过程如下：

第一， 假定企业债务的市场价值等于其账面价值：

ＶＤ ＝Ｄ （５）

其中， 债务账面价值 Ｄ 为短期负债与 ０􀆰 ５ 倍的长期

负债之和。 由于企业债务风险与权益风险高度相关，

采用权益的波动率 σＥ 对企业债务的波动率 σＤ 进行

近似估计：

σＤ ＝ ０􀆰 ０５＋０􀆰 ２５×σＥ （６）

其中， ５％代表企业债务的结构性波动， ２５％代表与

违约风险相关的波动。
第二， 结合式 （５） 和式 （６）， 可以得到企业价

值总波动率的近似估计：

σＶ ＝
ＶＥ

ＶＥ＋ＶＤ
σＥ＋

ＶＤ

ＶＥ＋ＶＤ
σＤ （７）

第三， 假定企业资产的预期回报率等于企业前一

年的股票回报率， 即：

μ＝ ｒｉ，ｔ－１ （８）

第四， 类比 Ｍｅｒｔｏｎ ＤＤ 模型中违约距离的计算公

式， 可以得到简化的违约距离：

ＤＤ＝
ｌｎ

ＶＥ＋Ｄ
Ｄ

æ

è
ç

ö

ø
÷ ＋（ｒ－σ２

Ｖ ／ ２）Ｔ

σＶ Ｔ
（９）

按照通常做法， 我们将期权的到期时间 （Ｔ） 设定为

１ 年。
第五， 对式 （９） 的计算结果求累积标准正态分

布， 就可以得到简化违约概率 （πｎａｉｖｅ）：

πｎａｉｖｅ＝Ｎ（－ＤＤ） （１０）

本文以 Ｂｈａｒａｔｈ 和 Ｓｈｕｍｗａｙ （２００８） ［１３］ 计算得到的简

化违约概率 （πｎａｉｖｅ） 衡量企业违约风险 ＥＤＦ。 ＥＤＦ
取值范围位于 ０ 和 １ 之间， ＥＤＦ 值越大， 表明企业的

违约风险越大。
３􀆰 公司治理水平。
借鉴周茜等 （２０２０） ［４０］、 周宏等 （２０１８） ［４１］的做

法， 选取机构持股比例、 股权制衡度、 独立董事比

例、 董事会规模、 高管薪酬、 高管持股比例、 董事长

与总经理是否两职合一、 第一大股东持股比例、 监事

会规模作为公司治理变量， 基于上述指标， 运用主成

分分析法构建公司治理指数。 将从主成分分析法中得

到的第一主成分作为反映公司治理水平的综合指标

（Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ）， 其值越大则表明公司治理水平越高。
４􀆰 控制变量。
借鉴孟庆斌等 （２０１９） ［１８］、 王化成等 （２０１９） ［７］

的做法， 本文的控制变量具体定义如表 １ 所示。
２５
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表 １ 变量定义

变量类型 变量符号 变量名称 计算方法

被解释变量 ＥＤＦ 违约风险 采用简化违约概率对 Ｍｅｒｔｏｎ ＤＤ 模型进行近似估计

解释变量 Ｃｏｍｐａｃｃ４ 会计信息可比性 借鉴 Ｄｅ Ｆｒａｎｃｏ （２０１１） 的方法进行计算

情境变量 Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ 公司治理水平 基于主成分分析法构造公司治理水平综合指标

控制变量

Ｓｉｚｅ 企业规模 总市值的自然对数

Ｌｅｖ 企业杠杆 负债总额与资产总额的比值

ＲＯＥ 盈利能力 净利润与资产总额的比值

Ｇｒｏｗｔｈ 企业成长性 营业收入增长率

ＣＦ 现金流量 经营活动现金流量净额与资产总额的比值

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 经营效率 营业收入与资产总额的比值

Ｌｉｑｕｉｄｉｔｙ 资产流动性 流动资产与资产总额的比值

Ｔａｎｇｉｂｉｌｉｔｙ 债务担保能力 固定资产净额与资产总额的比值

Ｃｅｎｔ 股权集中度 第一大股东持股比例

Ｂａｌａｎｃｅ 股权制衡度 第 ２ 至第 １０ 大股东持股比例与第 １ 大股东持股比例的比值

ＩｎｄＤｉｒ 董事会独立性 独立董事人数与董事会总人数的比值

Ａｇｅ 企业成熟度 上市年限加 １ 取自然对数

ＳＯＥ 产权性质 国有企业时取值为 １， 否则取值为 ０

（三） 模型设计

综合考虑违约风险 ＥＤＦ 的分布特征， ＥＤＦ 的取

值在 ０ 到 １ 之间， 本文采用 Ｔｏｂｉｔ 回归模型检验会计

信息可比性对违约风险的影响， 建立如下回归模型：

Ｔｏｂｉｔ（ＥＤＦ ｉｔ）＝ λ１Ｃｏｍｐａｃｃ４ｉｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌ

＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ εｉｔ

（１１）

模型 （ １１） 中还控制了年度 （ Ｙｅａｒ） 和行业

（Ｉｎｄｕｓｔｒｙ） 固定效应， 其中， 制造业按照二级行业代

码分类， 其他行业按照一级代码分类。 为了降低残差

项不服从独立同分布假定对回归结果的影响， 在本文

所有回归模型估计中， 对估计的标准误差进行公司层

面聚类 （Ｃｌｕｓｔｅｒ） 调整。 另外， 本文将控制变量均滞

后一期， 以减少反向因果的影响。 模型 （１１） 中会

计信息可比性的系数 λ１ 是本文关注的重点， 衡量了

会计信息可比性对违约风险的影响。 根据假设 １， 本

文预期 λ１ 显著为负， 即会计信息可比性越高的企业

发生违约的可能性越低。

四、 实证结果分析

（一） 描述性统计和相关性分析

表 ２ 是变量的描述性统计结果。 如表 ２ 所示，
违约风险 （ ＥＤＦ） 的均值为 ０􀆰 ０３７， 最小值为 ０，
最大值为 ０􀆰 ４４４， 说明我国企业整体的违约风险较

低， 但也有部分企业违约风险较高， 表明不同企业

之间存在着较大的差异； 另外违约风险 （ＥＤＦ） 的

最小值和中位数都近似等于 ０， 样本分布存在一定

的截尾特征， 直方图 （未列示） 也呈现相似的结

果， 说明本文使用 Ｔｏｂｉｔ 回归模型的设定较为合理。
会计信息可比性 （Ｃｏｍｐａｃｃ４） 的均值为－０􀆰 ００６， 标

准差为 ０􀆰 ００８， 与现在文献报告的结果基本一致。
其余变量均在合理的取值范围以内。 表 ３ 是主要变

量的 Ｐｅａｒｓｏｎ 相 关 分 析 结 果。 会 计 信 息 可 比 性

（Ｃｏｍｐａｃｃ４） 和企业违约风险 （ＥＤＦ） 的相关系数

为－０􀆰 ０３１， 且在 １％的水平上显著。 即会计信息可

比性与违约风险呈现显著的负相关关系， 初步验证

了我们的假设。

３５
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表 ２ 变量的描述性统计结果

变量 样本量 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ＥＤＦ ２０ １７３ ０􀆰 ０３７ ０􀆰 ０９３ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ４４４

Ｃｏｍｐａｃｃ４ ２０ １７３ －０􀆰 ００６ ０􀆰 ００８ －０􀆰 ０４８ －０􀆰 ００４ ０􀆰 ０００

Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ ２０ １７３ －０􀆰 ３１０ １􀆰 ３１４ －２􀆰 ６３２ －０􀆰 ６２５ ４􀆰 ０６８

Ｓｉｚｅ ２０ １７３ １５􀆰 ６７０ ０􀆰 ９７５ １３􀆰 ６５０ １５􀆰 ５８０ １８􀆰 ４６０

Ｌｅｖ ２０ １７３ ０􀆰 ４７５ ０􀆰 ２０７ ０􀆰 ０５０ ０􀆰 ４７６ ０􀆰 ９６７

ＲＯＥ ２０ １７３ ０􀆰 ０５２ ０􀆰 ０５３ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０３７ ０􀆰 ３２３

Ｇｒｏｗｔｈ ２０ １７３ ０􀆰 ２８６ ０􀆰 ４８１ ０􀆰 ００３ ０􀆰 １５８ ３􀆰 ７０１

ＣＦ ２０ １７３ ０􀆰 ０６８ ０􀆰 ０５５ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０５５ ０􀆰 ２７８

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ２０ １７３ ０􀆰 ６３９ ０􀆰 ４６１ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 ５３１ ２􀆰 ５５８

Ｌｉｑｕｉｄｉｔｙ ２０ １７３ ０􀆰 ５３７ ０􀆰 ２１１ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ５４４ ０􀆰 ９６７

Ｔａｎｇｉｂｉｌｉｔｙ ２０ １７３ ０􀆰 ２３６ ０􀆰 １７７ ０􀆰 ００２ ０􀆰 ２０１ ０􀆰 ７２５

Ｃｅｎｔ ２０ １７３ ３４􀆰 ５５０ １５􀆰 ０１０ ８􀆰 ７８０ ３２􀆰 ３３０ ７５􀆰 ７３０

Ｂａｌａｎｃｅ ２０ １７３ ０􀆰 ８１５ ０􀆰 ７４８ ０􀆰 ０３８ ０􀆰 ５９５ ４􀆰 ０４５

ＩｎｄＤｉｒ ２０ １７３ ０􀆰 ３７３ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ３１３ ０􀆰 ３３３ ０􀆰 ５７１

Ａｇｅ ２０ １７３ ２􀆰 ４８９ ０􀆰 ４７７ ０􀆰 ６９３ ２􀆰 ５６５ ３􀆰 ４０１

ＳＯＥ ２０ １７３ ０􀆰 ４８４ ０􀆰 ５００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

表 ３ 主要变量的相关性分析

变量 ＥＤＦ Ｃｏｍｐａｃｃ４ Ｓｉｚｅ Ｌｅｖ ＲＯＥ Ｇｒｏｗｔｈ ＣＦ Ｔｕｒｎｏｖｅｒ

ＥＤＦ １　 　

Ｃｏｍｐａｃｃ４ －０􀆰 ０３１∗∗∗ １　 　

Ｓｉｚｅ ０􀆰 ０３８∗∗∗ －０􀆰 １２６∗∗∗ １　 　

Ｌｅｖ ０􀆰 ０４０∗∗∗ －０􀆰 ２９５∗∗∗ －０􀆰 ００２ １　 　

ＲＯＥ －０􀆰 ０２０∗∗∗ －０􀆰 ０６１∗∗∗ ０􀆰 １０９∗∗∗ －０􀆰 １４５∗∗∗ １　 　

Ｇｒｏｗｔｈ －０􀆰 ００７ －０􀆰 ０５０∗∗∗ ０􀆰 ０５０∗∗∗ ０􀆰 ０６２∗∗∗ ０􀆰 ０６３∗∗∗ １　 　

ＣＦ －０􀆰 ０２０∗∗∗ －０􀆰 １０３∗∗∗ ０􀆰 ０９９∗∗∗ －０􀆰 ０５１∗∗∗ ０􀆰 ３１３∗∗∗ ０􀆰 ０４９∗∗∗ １　 　

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ０􀆰 ０１８∗∗∗ －０􀆰 ００７ －０􀆰 ０１０ ０􀆰 １１２∗∗∗ ０􀆰 ０８２∗∗∗ －０􀆰 ０２４∗∗∗ ０􀆰 １４６∗∗∗ １

　 　 注： 表内为 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数； ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。

（二） 会计信息可比性对企业违约风险的影响：
回归分析

本文采用式 （１１） 检验会计信息可比性与企业

违约风险的关系， 回归结果如表 ４ 所示。 在表 ４ 列

（１） 中， 为了检验会计信息可比性对违约风险的直

接影响， 在回归中未添加其他控制变量， 仅控制了年

份和行业固定效应， 会计信息可比性 （Ｃｏｍｐａｃｃ４）
的回归系数在 １％的水平上显著为负； 在列 （２） 中，
在回归中加入一系列控制变量后， 会计信息可比性

（Ｃｏｍｐａｃｃ４） 的回归系数依然在 １％的水平上显著为

负。 就经济意义而言， 以列 （２） 为例， 会计信息可

比性 （Ｃｏｍｐａｃｃ４） 每提高一个标准差， 会使违约风

险 （ＥＤＦ） 降低 ０􀆰 ０２９ ２ 个标准差 （ ０􀆰 ００８ × ０􀆰 ３４ ／
０􀆰 ０９３）。 回归结果表明， 会计信息可比性对企业违

约风险的回归系数无论是在统计意义上还是经济意义

上均是显著的， 即企业会计信息可比性越高， 违约风

险越低。 研究假设 １ 得到验证。

４５
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表 ４ 会计信息可比性与违约风险

变量
ＥＤＦ

（１） （２）

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ５６３∗∗∗

（－５􀆰 ４６）
－０􀆰 ３４０∗∗∗

（－３􀆰 ０５）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ００１
（１􀆰 ５６）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０１４∗∗∗

（４􀆰 ０１）

ＲＯＥ
－０􀆰 ００３
（－０􀆰 ２０）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ９５）

ＣＦ
－０􀆰 ０１０
（－０􀆰 ８２）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ２２）

Ｌｉｑｕｉｄｉｔｙ
－０􀆰 ０１８∗∗∗

（－３􀆰 ８５）

Ｔａｎｇｉｂｉｌｉｔｙ
０􀆰 ００２
（０􀆰 ３３）

Ｃｅｎｔ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ２７）

Ｂａｌａｎｃｅ
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ６２）

ＩｎｄＤｉｒ
－０􀆰 ０２０∗

（－１􀆰 ６５）

Ａｇｅ
０􀆰 ００１
（０􀆰 ４０）

ＳＯＥ
０􀆰 ００３∗∗

（２􀆰 １９）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０１０∗

（－１􀆰 ８１）
－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３８）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４２ ２ ０􀆰 ０４４ ３

　 　 注： 括号内为 ｔ 值， 标准误差经过了公司层面的聚类调整。 ∗∗∗、
∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 如无特别说明，
下同。

（三） 会计信息可比性、 公司治理水平与违约

风险

为了检验本文的假设 ２， 在模型 （１１） 的基础上

加入会计信息可比性与公司治理水平 （Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ）
的交互项进行检验， 回归结果如表 ５ 所示。 从表 ５ 我

们可以看到会计信息可比性 （Ｃｏｍｐａｃｃ４） 与公司治

理水平 （Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ） 交互项的回归系数在 ５％的水

平上显著为正。 这说明公司治理水平对会计信息可比

性与企业违约风险之间的负相关关系具有抑制作用。
从另一方面也反映了公司治理水平较差的公司不能有

效地激励和监督管理层， 管理层更可能做出偏离企业

价值最大化的决策， 此时公司陷入财务困境的可能性

也会增加。 会计信息可比性在这种情况下能更大程度

地缓解管理层与股东的代理冲突， 降低融资约束程

度， 促进企业价值提升并降低其波动程度， 最终降低

企业的违约风险， 证明了本文的假设 ２。

表 ５ 会计信息可比性、 公司治理水平与违约风险

变量 ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ０２７
（－１􀆰 ４１）

Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ
－０􀆰 ００２∗∗

（－１􀆰 ９８）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ
０􀆰 １８０∗∗

（２􀆰 ０９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０２１
（－１􀆰 ４４）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４７ ４

（四） 稳健性检验

１􀆰 内生性检验： 工具变量法。
为了缓解本文的内生性问题， 借鉴江轩宇等

（２０１７） ［３４］的方法， 使用公司所属行业内其他上市公

司会计信息可比性的均值 （Ｃｏｍｐａｃｃ４＿ｉｎｄ） 作为工具

变量。 同行业间会计政策与会计估计的选择会对某个

企业的会计信息可比性造成影响， 但是同行业其他企

业的可比性不太可能对某一企业的违约风险造成影

响。 工具变量回归结果见表 ６， 弱工具变量检验的 Ｆ
值为 ５２􀆰 ７８９， 大于 １０， 拒绝了存在弱工具变量的原

假设。 从表 ６ 第一阶段回归中可以看到， 工具变量

（Ｃｏｍｐａｃｃ４＿ｉｎｄ） 与会计信息可比性的回归系数在 １％
的水平上显著为正， 即同行业内其他企业的会计信息

可比性与某一具体企业的会计信息可比性呈同方向变

动， 与逻辑一致。 在工具变量第二阶段回归中， 会计

信息可比性 （Ｃｏｍｐａｃｃ４） 与违约风险的回归系数为

－４􀆰 ０９７， 且在 ５％的水平上显著。 结果表明在使用工

具变量处理可能的内生性问题之后， 本文研究结论依

然稳健。
５５
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表 ６ 工具变量检验

变量
Ｆｉｒｓｔ Ｓｔａｇｅ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ Ｓｅｃｏｎｄ Ｓｔａｇｅ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ

Ｃｏｍｐａｃｃ４ ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４＿ｉｎｄ
０􀆰 ２８９∗∗∗

（４􀆰 ３６）

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－４􀆰 ０９７∗∗

（－２􀆰 ０２）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 ０１５∗∗∗

（５􀆰 ８３）
０􀆰 ０２５
（０􀆰 ８１）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３ ２０ １７３

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３０５ —

Ｆ ／ Ｃｈｉ２ ５２􀆰 ７８９ １ ９０６􀆰 ７５

　 　 注： 第一阶段回归的括号内为 ｔ 值， 第二阶段回归的括号内为

ｚ 值。

２􀆰 会计信息可比性指标敏感性测试。
本文参照 Ｄｅ Ｆｒａｎｃｏ 等 （２０１１） ［３０］、 李青原和王

露萌 （２０１９） ［４２］的方法， 使用企业与行业内其他所有

企业的可比性的均值以及中位数作为会计信息可比性

指标， 分别记为 Ｃｏｍｐａｃｃ＿ｍｎ 和 Ｃｏｍｐａｃｃ＿ｍｅ。 回归结

果如表 ７ 所示， 研究结论不变。

表 ７ 会计信息可比性指标敏感性测试

变量 ＥＤＦ ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ＿ｍｎ
－０􀆰 １５１∗∗∗

（－３􀆰 １３）

Ｃｏｍｐａｃｃ＿ｍｅ
－０􀆰 １３７∗∗∗

（－２􀆰 ９１）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０２１
（－１􀆰 ４３）

－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３３）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４４ ３ ０􀆰 ０４４ ２

３􀆰 企业违约风险指标敏感性测试。
前文根据 Ｂｈａｒａｔｈ 和 Ｓｈｕｍｗａｙ （２００８） ［１３］ 的方法

计算违约风险指标时， 设定发生违约最频繁的临界点

在公司资产价值大于或等于短期负债与 ０􀆰 ５ 倍长期负

债的总和， 这是根据美国的历史数据为依据， 这一取

值可能与我国公司的现实情况不相符。 为保证结论的

可靠性， 本文借鉴马若微等 （２０１４） ［４３］的做法， 将长

期负债对应的参数值依次设定为 ０􀆰 １， ０􀆰 ２， …，

０􀆰 ９， １， 重新计算违约风险指标 ＥＤＦ１， ＥＤＦ２， …，
ＥＤＦ９， ＥＤＦ１０， 然后使用新的违约风险指标重复前

文的回归。 限于篇幅， 结果未报告。 企业违约临界点

的改变并未对本文的研究结论产生影响， 会计信息可

比性与企业违约风险之间的负相关关系依然稳健。
４􀆰 估计方法的敏感性检验。
前文采用 Ｔｏｂｉｔ 回归模型检验会计信息可比性对

违约风险的影响， 此处首先采用普通最小二乘法

（ＯＬＳ） 重新对模型 （１１） 进行回归， 进行估计方法

的敏感性检验； 其次为了缓解遗漏变量等造成的影

响， 本文进一步控制公司固定效应。 回归结果如表 ８
所示， 结论依然不变。

表 ８ 估计方法敏感性检验

变量
ＯＬＳ 公司固定效应

ＥＤＦ ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ３４０∗∗∗

（－３􀆰 ０５）
－０􀆰 ３７１∗∗∗

（－２􀆰 ５９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３７）

０􀆰 ０３１
（１􀆰 １２）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３ ２０ １７３

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０７９ ０􀆰 ０８２

五、 进一步分析

（一） 作用机制检验

在前文的假设提出过程中， 本文将会计信息可比

性影响企业违约风险的机理归结为： 一方面， 由于代

理冲突的存在， 管理层基于自利动机会从事偏离企业

价值最大化的决策， 对企业价值造成负面影响或者使

企业价值波动程度升高， 进而引起企业违约风险的上

升； 另一方面， 融资约束程度较高的企业相对缺乏偿

债的能力， 发生债务违约的风险较大。 而会计信息可

比性能够较好地缓解管理层与股东之间的代理冲突，
使管理层与股东的动机趋于一致， 最终降低企业的违

约风险； 并且会计信息可比性的增强缓解了债务双方

的信息不对称， 使企业更容易从资本市场上获取资

金， 缓解融资约束， 进而降低违约风险。 由此我们认

为， 代理成本和融资约束可能是会计信息可比性影响

６５
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企业违约风险的路径。
基于以上分析， 本文第一条路径考察会计信息可

比性通过影响代理成本降低违约风险。 根据现有文献

的做法， 使用管理费用率 （Ｍａｎａｅｘｐ） 和经营费用率

（Ｏｐｅｒｅｘｐ） 衡量企业的第一类代理成本， 管理费用率

和经营费用率越高， 说明股东和管理层之间的代理冲

突越大。 回归结果如表 ９ 列 （１）、 列 （２） 所示。 我

们重点关注会计信息可比性与代理成本的交互项， 从

列 （１） 和列 （２） 可以看出， 无论采用管理费用率

还是经营费用率衡量企业的代理成本， 会计信息可比

性与其交互项系数都在 １％的水平上显著为负。 这表

明代理成本加剧了会计信息可比性与违约风险之间的

负相关关系， 即在代理冲突较严重的企业， 会计信息

可比性抑制违约风险的作用更加明显。 说明会计信息

可比性能够通过缓解代理冲突对违约风险产生影响。
第二条路径考察会计信息可比性通过影响融资约束降

低违约风险。 本文构建 ＫＺ 指数衡量企业融资约束程

度， 借鉴魏志华等 （２０１４） ［４４］、 潘越等 （２０１９） ［４５］的

做法， 对企业的经营性净现金流、 现金持有量、 债务

水平、 现金股利和成长性进行排序逻辑回归， 获得的

预测值即 ＫＺ 指数。 ＫＺ 值越大， 表明企业的融资约

束程度越高①。 回归结果如表 ９ 列 （３） 所示， 会计

信息可比性与 ＫＺ 指数的交互项系数在 １％的水平上

显著为负。 这表明融资约束程度越高的企业， 会计信

息可比性抑制违约风险的作用越明显。 机制分析表

明， 融资约束降低和代理冲突减弱是会计信息可比性

降低企业违约风险的两条路径。

①　 为了消除量纲的影响， 本文将其缩小了 １０００ 倍， 对于量纲的处理能够使结果更加直观， 并不影响其显著性水平。

表 ９ 会计信息可比性与违约风险： 机制检验

变量
（１） （２） （３）

ＥＤＦ ＥＤＦ ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ３３９∗∗∗

（－３􀆰 ０４）
－０􀆰 ３３９∗∗∗

（－３􀆰 ０４）
－０􀆰 ３４９∗∗∗

（－３􀆰 １１）

Ｍａｎａｅｘｐ
－０􀆰 ０００∗∗∗

（－８􀆰 ７６）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×Ｍａｎａｅｘｐ
－０􀆰 ００１∗∗∗

（－４􀆰 ３８）

Ｏｐｅｒｅｘｐ
－０􀆰 ０００∗∗∗

（－８􀆰 ６０）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×Ｏｐｅｒｅｘｐ
－０􀆰 ００１∗∗∗

（－４􀆰 ３８）

续前表

变量
（１） （２） （３）

ＥＤＦ ＥＤＦ ＥＤＦ

ＫＺ
－０􀆰 ００２∗∗∗

（－７􀆰 ８２）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×ＫＺ
－０􀆰 ０７６∗∗∗

（－３􀆰 ７３）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３７）

－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３７）

－０􀆰 ０２０
（－１􀆰 ３８）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３ ２０ １７３ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４４ ３ ０􀆰 ０４４ ３ ０􀆰 ０４４ ０

（二） 异质性检验

１􀆰 产品市场竞争的影响。
Ａｌｃｈｉａｎ （１９５０） ［４６］ 认为， 在公司治理机制以外，

来自产品市场的竞争压力同样可能在约束和激励管理

层方面产生积极的作用。 产品市场竞争能够约束管理

层的代理问题 （姜付秀等， ２００９［４７］）。 即产品市场竞

争能够作为一种外部监督机制， 降低管理层与股东

间的代理冲突。 因此， 我们预期产品市场竞争能够

减弱会计信息可比性与违约风险的负相关关系。 根

据现有文献的做法， 我们使用赫芬达尔指数 （ＨＨＩ）
衡量 产 品 市 场 竞 争 的 程 度。 具体而言： ＨＨＩ ＝

∑ ｊ
（Ｘ ｊ ／∑Ｘ ｊ） ２， ＨＨＩ 值越小则意味着市场竞争程

度越激烈。 在模型 （１１） 的基础上加入会计信息可

比性与 ＨＨＩ 的交互项进行检验， 表 １０ 是会计信息可

比性、 产品市场竞争与违约风险的回归结果。 从表

１０ 可以看出， 会计信息可比性与产品市场竞争的交

互项在 １０％的水平上显著为负， 回归结果与我们的

预期一致， 产品市场竞争削弱了会计信息可比性与违

约风险的负相关关系。

表 １０ 会计信息可比性、 产品市场竞争与违约风险

变量 ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ００３
（－０􀆰 １０）

ＨＨＩ
－０􀆰 ０１０
（－０􀆰 ６７）

７５
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续前表

变量 ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４×ＨＨＩ
－１􀆰 １５１∗

（－１􀆰 ９２）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０１０
（－０􀆰 ６６）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４７ ７

２􀆰 股票流动性的影响。
股票流动性有助于强化大股东的退出威胁， 从而

限制管理层机会主义行为 （ Ａｄｍａｔｉ 和 Ｐｆｌｅｉｄｅｒｅｒ，
２００９［４８］； Ｅｄｍａｎｓ， ２００９［４９］ ）， 因而股票流动性有助

于降低代理成本 （熊家财和苏冬蔚， ２０１６［２６］ ）。 因

此， 本文预期股票流动性可以减弱可比性和违约风险

间的负相关关系。 根据文献的常用做法， 本文使用换

手率 （Ｔｕｒｎｏｖｅｒ） 衡量股票流动性， 换手率越高， 表

明股票流动性水平越好。 在模型 （１１） 的基础上加

入会计信息可比性与股票流动性指标 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 的交互

项进行检验， 表 １１ 是会计信息可比性、 股票流动性

与违约风险的回归结果。 从表 １１ 可以看出， 会计信

息可比性与股票流动性的交互项在 ５％的水平上显著

为正。 回归结果与我们的预期一致， 股票流动性减弱

了可比性和违约风险间的负相关关系。

表 １１ 会计信息可比性、 股票流动性与违约风险

变量 ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ５８４∗∗∗

（－３􀆰 ４５）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
０􀆰 ０００
（０􀆰 ４１）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
０􀆰 ００１∗∗

（２􀆰 ４８）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０１５
（－０􀆰 ９８）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４４ ４

３􀆰 产业政策的影响。
产业政策是政府调控经济的重要手段， 政府通过

制定和实施产业政策进而能够在很大程度上影响资源

的配置。 产业政策支持能够帮助企业获得更多的银行

贷款 （何熙琼等， ２０１６［５０］ ） 与政府补助， 缓解了企

业的融资约束 （王克敏等， ２０１７［５１］）。 本文在此把产

业政策纳入讨论， 考察产业政策如何影响会计信息可

比性与违约风险之间的关系。 参考何熙琼等 （２０１６）［５０］

以及 Ｃｈｅｎ 等 （２０１７） ［５２］ 的方法， 从国家发布的 “十
一五规划” “十二五规划” 和 “十三五规划” 三个文

件中， 手工整理出其中提及的支持性产业， 并与

《上市公司行业分类指引》 进行匹配。 设置如下虚拟

变量： 如果 “十一五规划” “十二五规划” 和 “十三

五规划” 文件提到 “鼓励” “支持” 等字眼的行业为

支持性行业， 产业政策 （ ＩＰ） 赋值为 １， 否则为 ０。
表 １２ 是会计信息可比性、 产业政策与违约风险的回

归结果。 如表 １２ 所示， 会计信息可比性与产业政策

（ ＩＰ） 的交互项在 １％的水平上显著为正。 这表明产

业政策给予了受支持企业更多的资源， 缓解了企业的

融资约束程度， 从而减弱了会计信息可比性与违约风

险之间的负相关关系。

表 １２ 会计信息可比性、 产业政策与违约风险

变量 ＥＤＦ

Ｃｏｍｐａｃｃ４
－０􀆰 ３５９∗∗∗

（－３􀆰 ５８）

ＩＰ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ２７）

Ｃｏｍｐａｃｃ４×ＩＰ
０􀆰 ３４９∗∗∗

（３􀆰 ３９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ０２６∗

（－１􀆰 ７７）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ／ Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｎ ２０ １７３

Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０􀆰 ０４７ ２

六、 研究结论

本文将财务理论和期权定价理论相结合， 以

２００７—２０１９ 年 Ａ 股上市公司为研究对象， 讨论了会

计信息可比性对企业违约风险的影响。 实证结果表

明， 会计信息可比性能够显著抑制企业违约风险。 并

且不论是从统计显著性还是经济显著性来看， 会计信

息可比性的提升均有利于降低企业违约风险， 对企业

的持续经营发挥了积极作用。 作用机制分析表明， 代

８５
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理冲突减弱和融资约束降低是会计信息可比性降低企

业违约风险的重要原因。 另外， 产品市场竞争程度、
股票流动性水平以及产业政策支持均削弱了会计信息

可比性与违约风险间的负相关关系。
党的十九大报告提出了稳定资本市场的迫切性和

重要性。 ２０１９ 年以来， 中央进一步强调防范化解重

大风险， 落实 “六稳” 助力经济稳步发展。 “防风

险” 成为政府工作的重中之重。 违约对于企业、 投

资者和实体经济都是代价高昂的， 违约风险的提高不

仅威胁微观企业的正常经营， 而且对国家的金融和经

济安全都具有重大的影响。 本文的研究对管理者、 监

管层和投资者都具有重要的启示意义。 首先， 可比性

作为会计信息质量的重要指标之一， 确实能够发挥一

定的治理效应。 会计信息内生于会计准则的执行过

程， 这就要求我国的会计准则制定机构为会计信息可

比性的提高创造良好的制度环境， 并且准则制定者、
企业管理层以及监管机构都应该注重会计信息可比性

的提升， 促进不同公司之间信息的良性传递， 提高资

本市场上信息资源的使用效率， 降低企业债务违约，
使其发挥防范化解重大风险的作用。 其次， 对于企业

而言， 要促使管理层与股东目标一致， 使企业的价值

得以提升并降低其波动性； 增强企业投融资决策审慎

性， 避免现金流风险和杠杆率过高， 呈现一种虚假繁

荣景象， 最终增强企业债务偿还能力， 降低违约风

险。 同时企业为了避免违约风险过度增加， 应增强免

疫力， 建立合理、 合规、 可操作的风险预警体系。 最

后， 为政府部门防范公司风险以及相关监管部门的政

策制定提供了一定的经验借鉴， 监管部门要加强监

管， 对企业可能的违规行为增加处罚力度。 新型冠状

病毒肺炎疫情无疑给中国以及全球的经济带来重创，
在当前外需持续低迷、 消费增长缓慢的情况下， 促进

我国经济健康发展是现阶段的重要任务， 本文从会计

信息质量角度为政府部门强化风险管理体系、 制定相

关政策提供了一定的经验证据。
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一、 引言

信息是资本市场高质量发展运行的核心要素， 及

时准确的公司层面信息亦是股市中各参与主体行为决

策的重要参考与关键依据， 然而在当今信息高度发

达、 媒体中介机制充分多元化的时期， 资本市场中充

斥着众多关于上市公司的相关信息， 其中一些信息并

未经过官方证实且在短期内于股市中广泛流传， 因而

对投资者行为产生了重要影响， 学界将其统一定义为

“传闻” （彭情和唐雪松， ２０１９［１］）。 虽然传闻并非都

是 “空穴来风”， 但大部分传闻并不具有真实性， 且

在后续澄清公告中都被上市公司予以否认或加以解释

（孟庆斌等， ２０２０［２］ ）。 在投资者情绪复杂多变、 信

息获取成本显著降低的客观形势影响下， 资本市场传

闻所产生的一系列深远影响已引起学界一定程度关

心， 目前有关股市传闻的研究主要集中于其经济后果

以及治理手段这两个层面， 显然， 在充分考察清楚其

经济后果的前提下方能更好探讨其市场化治理手段。
而在有关我国股市传闻所引致经济后果的一些已有研

究中， 其研究对象主要集中于以散户与机构投资者为

主要 代 表 的 广 大 市 场 投 资 者 层 面 （ 杨 英 杰 等，
２０１８［３］）， 进而考察了股市传闻对其个体交易决策以

及股价波动的相关影响。 作为资本市场中的一项重要

信息中介机制， 关于股市传闻如何影响分析师行为的

研究则尚未有涉及， 这不仅在客观上限制了关于股市

传闻所产生实际后果的研究视角， 也导致难以对复杂

环境下分析师预测行为做出有效刻画。 为此本文通过

选取分析师这一视角来考察其目标公司股市传闻发生

情况对分析师预测行为影响及机理， 以期在有效拓展

股市传闻对资本市场各参与主体所产生实际经济后果

研究视角的基础上， 进一步丰富有关复杂环境下我国

分析师行为决策的具体特征。
基于前述考量， 本文以 ２０１０—２０１８ 年沪深 Ａ 股

上市公司为研究样本， 实证考察了股市传闻对分析师

预测行为的影响， 研究结果表明： 股市传闻会降低分

析师预测精确度， 且传闻发生次数越低， 分析师预测

精确度越差。 影响机制检验发现， 股市传闻主要通过

增加分析师信息筛选难度以及分散其注意力的途径来

负面影响分析师预测精度。 进一步研究表明， 相较于

利好传闻， 利空传闻对分析师预测行为所产生的负面

影响更明显。
本文研究贡献主要体现在以下两方面： 首先， 拓

展了股市传闻经济后果的研究视角。 目前， 关于股市

传闻的研究尚不充分， 尤其是对股市传闻影响效应的

研究还较为缺乏， 仅有的几篇文献主要关注了传闻对

公司盈余、 股价波动和投资者交易的影响， 本文首

次将传闻的经济后果研究拓展至分析师领域， 为传

闻如何影响资本市场运行效率提供了进一步的经验

证据； 其次， 补充了分析师预测行为影响因素的相

关研究。 以往从信息环境视角考察分析师预测行为

的研究只关注了公司内部信息披露和外部媒体报道

的影响， 本文首次关注了股市传闻现象对分析师预

测行为的影响， 拓展了从信息环境视角考察分析师

预测行为的研究框架， 丰富和补充了分析师预测行

为的相关研究。

二、 文献回顾

（一） 股市传闻

就 “传闻” 的具体定义而言， 现有研究对此进

行了一定程度的探讨。 Ｋｎａｐｐ （１９４４） ［４］ 在研究中将

“传闻” 定义为 “传播未经过官方证实的有关热门话

题的观点”。 Ａｌｌｏｐｏｒｔ 和 Ｐｏｓｔｍａｎ （１９４７） ［５］ 认为 “传
闻” 是 “在人与人之间传播的关于公众人物、 社会

或经济热点的但未经证实的信息或描述”。 国内学者

胡钰 （２０００） ［６］将 “传闻” 定义为 “以公开或非公开

渠道传播的对公众所感兴趣的事件、 事物或问题的没

有经过证实的诠释与阐述”。 根据上述不同学者对

“传闻” 的定义可以看出， 传闻具有以下两大特点，
一是 “公众感兴趣的热门话题”， 二是 “未经证实就

进行传播”。 因此， 本文对 “股市传闻” 的定义是

“任何在股票市场上流传的、 关于某上市公司难以立

即确定真实性或精确性的消息、 报告、 声明或故

事”。 按照传闻对上市公司形象或声誉的影响， 可以

将传闻进一步细分为利好传闻、 利空传闻、 中性传闻

和无法判断四种类型。 利好传闻一般会导致公司股价

上升， 例如兼并收购、 资产重组等； 而利空传闻会导

致公司股价下跌， 例如经营风险、 重大诉讼等； 中性

传闻一般不会对公司股价产生影响。
现有关于股市传闻的研究主要集中在其经济后果

与治理手段这两个层面。 就经济后果而言， 现有研究

主要考察了股市传闻对上市公司盈余价值相关性

（彭情和唐雪松， ２０１９［１］ ）、 个人投资者交易决策

（杨英杰等， ２０１８［３］） 以及股价波动 （史青春和周静

婷， ２０１５［７］） 的影响； 就治理手段而言， 已有文献
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主要从卖空机制下知情交易者理性投资行为 （孟庆

斌等， ２０２０［２］）、 传闻扩散过程中财经媒体所扮演的

实际角色 （钟惠波和曾奕萌， ２０１９［８］ ）、 投资者理性

水平 （温权， ２０１９［９］ ）、 公司信息披露质量 （林雁

等， ２０１９［１０］） 以及澄清公告发布 （刘春林和张宁，
２０１２［１１］） 等角度展开研究， 但鲜有研究从分析师行

为视角来考察上市公司传闻所可能引致的经济后果。
考虑到分析师是我国资本市场中一种较为重要的信息

中介， 在上市公司与投资者间扮演了关键的信息传递

角色， 因此系统梳理股市传闻对分析师行为的影响应

当具有一定的现实与理论意义。
（二） 分析师行为

在分析师预测行为领域， 已有文献主要涵盖了分

析师跟踪、 分析师预测准确度和预测分歧度等， 尤其

是关于分析师预测准确度影响因素的探讨， 更是成为

当前的一大研究热点。 现有研究表明， 分析师预测准

确度会受到分析师及所处证券公司、 被预测公司治理

情况以及外部宏观环境等多个层面因素的影响。
Ｍｅｒｋｌｅｙ 等 （２０２０） ［１２］ 研究发现分析师间文化多样性

会影响其预测质量。 Ｐａｃｅｌｌｉ （２０１９） ［１３］ 研究发现券商

文化对于其下辖分析师预测质量具有一定的解释力。
Ｆａｎｇ 和 Ｈｏｐｅ （２０２１） ［１４］ 研究发现分析师团队工作有

助于提高盈余预测的准确性。 罗棪心 （２０１８） ［１５］研究

发现国内券商对海外上市公司的跟踪有助于提高国内

分析师对同行业 Ａ 股上市公司盈余预测的准确性。
考虑到近年来随着新媒体形式趋于多元化， 资本市场

充斥着各类有关上市公司的传闻， 这些消息会否及如

何对分析师预测行为产生影响尚不得而知， 本文的研

究则有助于填补这一空白。

三、 理论分析与研究假设

信息是分析师进行盈余预测的核心因素， 主要

包括宏观经济形势、 行业背景与政策动态、 上市公

司年报及其自主披露的其他重大信息等。 除此之

外， 随着新的媒体形式的快速发展， 股市传闻现象

日益凸显， 传闻作为一种未经证实的特殊信息， 在

传播和扩散过程中必然会对资本市场中的各类参与

者产生影响， 因而本文推测， 作为资本市场信息中

介的分析师也会受到传闻的影响， 并最终反映于其

预测行为中。
首先， 传闻增加了分析师对信息筛选的难度， 进

而影响其预测行为。 传闻信息本身就具有相当的迷惑

性， 在自媒体和社交网络日益发达的今天， 传闻的发

布与传播、 探讨与争论拥有了更多渠道和平台， 关于

上市公司的传闻信息时常成为网络讨论的热点。 由于

传闻传播的广泛性和高度迷惑性， 分析师在预测过程

中将不可避免地受到传闻信息的干扰， 而同时分析师

进行预测时所参考的财务指标等信息的质量也会大打

折扣。 一方面， 传闻对信息环境的干扰体现在股价

上。 Ｄａｖｉｅｓ 和 Ｃａｎｅｓ （１９７８） ［１６］ 的研究表明， 负面传

闻会对股价造成显著的负面冲击， 而正面传闻则会对

股价造成显著的正面冲击； Ｗｉｒａｍａ 等 （２０１７） ［１７］ 研

究发现， 某些上市公司会为了刻意操纵股价， 故意释

放不实的传闻消息， 以干扰资本市场参与者的理性判

断。 另一方面， 传闻对信息环境新干扰体现在分析师

的预测上。 Ｂｙａｒｄ 和 Ｓｈａｗ （２００３） ［１８］研究发现上市公

司信息披露质量越高， 分析师对其盈余预测也会更准

确； 董望等 （２０１７） ［１９］发现高内控质量有助于降低分

析师预测误差； 黄宏斌等 （２０１９） ［２０］则发现公司进行

的自媒体信息披露中的噪音类信息会降低盈余预测准

确性。 由此可见， 传闻作为一种未经证实的特殊信

息， 其所具有的可靠性和真实性较低， 当上市公司发

生传闻时， 分析师面临的信息环境的复杂性和盈余预

测的困难程度都会增加。 在此情况下， 对分析师盈余

预测过程中的信息辨别能力和信息处理能力的要求也

会更高， 一旦分析师对传闻信息的客观性和真实性判

断失误， 就会导致其盈余预测发生偏差， 降低盈余预

测准确度。
其次， 传闻导致分析师注意力分散， 从而影响其

预测行为。 认知心理学中的有限关注理论认为， 注意

力是一种稀缺资源， 人在决策的过程中， 对于各类信

息的 关 注 度 和 分 析 能 力 是 有 限 的 （ 郦 金 梁 等，
２０１８［２１］）。 由于投资者的注意力是有限的， 在决策时

受到信息处理能力和时间、 精力的限制， 只能选择性

地接受市场中的部分信息。 过量的信息可能导致投资

者注意力分散， 难以筛选出最有用的信息以支持自己

的理性判断。 以往的文献已经对有限注意力对投资者

的影响做出了一定的研究。 Ｈｉｒｓｈｌｅｉｆｅｒ 等 （２００９） ［２２］

证实了有限注意力会抑制投资者对信息的判断与反

应， 导致相关新闻的市场反应不足， 而与行业无关的

新闻和巨额的意外盈利具有更强的分散注意力的作

用。 丁明发等 （２０２１） ［２３］证明了由于注意力有限， 投

资者们对于整体市场信息的关注程度会高于个股， 从

而影响公司发布盈余公告后股价漂移的程度。 陆蓉等

３６
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（２０２１） ［２４］发现更忙碌的分析师更加不能有效利用资

本市场异象信息， 这也和有限关注理论相一致。 分析

师作为资本市场参与者之一， 在盈余预测的过程中需

要收集、 辨别和处理大量公开和非公开的信息， 对这

些信息的收集和处理本身就已经占用了分析师为其预

测工作分配的绝大部分注意力， 如果其有限的注意力

进一步被无效的信息所分散， 有可能为减轻工作量而

降低处理信息时的努力程度 （Ｓｐｅｉｅｒ， ２００６［２５］ ）。 当

上市公司发生传闻时， 其作为信息传递过程中的

“噪声” 类信息， 具有未经证实和真假难辨的特点，
此时则需要分析师花费更多的工作时间与精力去分辨

与处理这些低质量的、 具有迷惑性的信息， 因而对传

闻信息的关注和处理会分散和消耗分析师的注意力，
使其对那些公允性和可比性更高的信息关注度和处理

效率下降， 从而导致其预测效果变差， 盈余预测的准

确性降低。
基于上述分析， 本文提出以下假设：
Ｈ： 当上市公司发生传闻时， 分析师对该公司的

盈余预测准确度降低。

四、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文以 ２０１０—２０１８ 年沪深 Ａ 股上市公司为研究

样本， 并对其进行如下筛选： （１） 剔除金融行业样

本； （２） 剔除 ＳＴ 类样本； （３） 剔除预测发布日期在

被预测公司年报公布日之后的样本； （４） 仅保留每

位分析师对目标公司 － 年份的最后一次预测值；
（５） 剔除研究变量缺失的样本。 最终得到 ３６３ ２５４ 个

“分析师－公司－年度” 层面观测值。 除上市公司传闻

数据是在沪深交易所官方网站信息披露栏发布的公司

公告中手工收集外， 其他研究数据均来自 ＣＳＭＡＲ 数

据库。
（二） 变量定义

１􀆰 被解释变量。
借鉴已有文献的做法 （褚剑等， ２０１９［２６］； 张宗

新和吴钊颖， ２０２１［２７］）， 本文分别选取两项指标来衡

量 “分析师－目标公司－年度” 这一层面的预测精度

指标。 首先， 以每位分析师针对 “目标公司－年份”
的实际盈余公布日前最近一次预测来衡量其实际预测

行为； 其次， 计算其针对 “目标公司－年份” 最后一

次盈余预测值与对应会计期间内上市公司实际盈余值

间差值并取绝对值； 再次， 将前述绝对值指标分别以

实际每股盈余以及目标公司年末收盘价进行平减进而

分别得到 Ｆｅｒｒ１ 与 Ｆｅｒｒ２。 显然， 这两项指标取值越大

则表明分析师针对特定 “目标公司－年份” 的预测精

度越差， 反之亦然。
２􀆰 解释变量。
借鉴彭情和唐雪松 （２０１９） ［１］ 的思路， 通过收集

上市公司事后发布澄清公告来衡量股市传闻。 证监会

于 １９９６ 年发布 《上市公司发布澄清公告若干问题的

通知》 要求上市公司针对传闻发布澄清公告， ２００７
年发布的 《上市公司信息披露管理办法》 强调上市

公司对传闻的关注义务和书面告知义务。 因此， 笔者

在沪深交易所官方网站手工收集上市公司所发布的相

关澄清公告， 并据此设计两项具体解释变量： 一是表

示公司当年是否发生传闻的虚拟变量 Ｒｕｍｏｒ， 若上市

公司在当年内发生传闻， 则其取值为 １， 否则为 ０；
二是表示上市公司在当年内发生传闻次数的连续变量

Ｆｒｅｑ。
３􀆰 控制变量。
参考已有研究， 本文选取包括公司规模 Ｓｉｚｅ 等在

内的九项控制变量， 定义见表 １。

表 １ 变量定义

变量类型 变量符号 变量名称 变量定义

被解释变量
Ｆｅｒｒ１ 预测精度指标 １ 如前文所示

Ｆｅｒｒ２ 预测精度指标 ２ 如前文所示

解释变量
Ｒｕｍｏｒ 传闻发生与否

公司当年发生传闻取 １，
否则为 ０

Ｆｒｅｑ 传闻发生次数 公司当年发生传闻次数

控制变量

Ｓｉｚｅ 公司规模 期末总资产的自然对数

Ｒｏａ 盈利能力 净利润 ／ 年末总资产

Ｌｅｖ 财务杠杆 年末总负债 ／ 年末总资产

Ｓｈｒｃｒ 股权集中度 第一大股东持股比例

Ｂｉｇ４ 国际四大
国际四大审计为 １， 否

则为 ０

Ｓｏｅ 产权性质
国有 企 业 为 １， 否 则

为 ０

Ｍｂ 市值账面比
所有者权益市值与账面

价值之比

Ｌｏｓｓ 亏损与否 亏损取 １， 否则为 ０

Ｖｏｌｅｐｓ 盈余波动 近三年每股收益标准差

Ｆｉｒｍ 公司固定效应

Ｂｒｏｋｅｒ 券商固定效应

Ｙｅａｒ 年份固定效应

４６
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（三） 模型设计

为了考察公司传闻对分析师盈余预测准确度的影

响， 本文构建了如下模型 （１）：

Ｆｅｒｒ１ ／ Ｆｅｒｒ２＝β０＋β１Ｒｕｍｏｒ ／ Ｆｒｅｑ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑ＦｉｒｍＦＥ ＋ ∑ＢｒｏｋｅｒＦＥ

＋ ∑ＹｅａｒＦＥ （１）

其中， Ｆｅｒｒ１ 与 Ｆｅｒｒ２ 分别为以实际每股盈余以及上市

公司年末收盘价进行平减的两项分析师预测精度指

标， Ｒｕｍｏｒ 与 Ｆｒｅｑ 则分别为衡量目标公司是否发生

传闻以及传闻发生次数的两项主要解释变量， 其余控

制变量如表 １ 所示。 本文还进一步控制了目标公司、
分析师所属券商以及年份这三个层面的固定效应， 并

对所有回归结果进行了分析师层面的聚类处理。 同

时， 本文还对后续回归中所使用的全部连续变量均进

行了上下 １％缩尾处理， 以缓解异常值所造成的可能

影响。

五、 实证结果与分析

（一） 描述性统计结果

表 ２ 报告了变量的描述性统计结果， Ｆｅｒｒ１ 的均

值和标准差分别为 １􀆰 ９９５ 和 ４􀆰 ６７， Ｆｅｒｒ２ 的均值和标

准差则分别为 ０􀆰 ０３ 和 ０􀆰 ０４３， 表明在本文研究样本

中分析师预测精度间差异较大。 表 ３ 列示了对股市传

闻数据的分类统计结果， 在全部 ３６３ ２５４ 个样本中，
发生传闻的样本总计 ４３ ３６５ 个， 其中利好传闻和利

空传闻的样本分别为 １ ４７４ 和 ２２ ０７５ 个， 未发生传闻

的样本为 ３１９ ８８９ 个。 其余控制变量与已有文献基本

一致， 不再赘述。

表 ２ 主要变量描述性统计结果

变量 样本量 平均值 标准差 中位数 ２５ 分位数 ７５ 分位数

Ｆｅｒｒ１ ３６３ ２５４ １􀆰 ９９５ ４􀆰 ６７０ ０􀆰 ５０２ ０􀆰 １３３ １􀆰 ６９３

Ｆｅｒｒ２ ３６３ ２５４ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ０４３ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ００４ ０􀆰 ０３７

Ｒｕｍｏｒ ３６３ ２５４ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ３２４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

Ｆｒｅｑ ３６３ ２５４ ０􀆰 １６１ ０􀆰 ５１２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

Ｓｉｚｅ ３６３ ２５４ ２２􀆰 ５４７ １􀆰 ４０５ ２２􀆰 ３２０ ２１􀆰 ５２４ ２３􀆰 ３５４

Ｒｏａ ３６３ ２５４ ０􀆰 ０７３ ０􀆰 ０５３ ０􀆰 ０６５ ０􀆰 ０３６ ０􀆰 １０１

Ｌｅｖ ３６３ ２５４ ０􀆰 ４１６ ０􀆰 ２０３ ０􀆰 ４１１ ０􀆰 ２５３ ０􀆰 ５７４

Ｓｈｒｃｒ ３６３ ２５４ ３６􀆰 ６９０ １５􀆰 ３５４ ３５􀆰 ５０４ ２４􀆰 ２７４ ４７􀆰 ６６８

Ｂｉｇ４ ３６３ ２５４ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ３０２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

Ｓｏｅ ３６３ ２５４ ０􀆰 ０９６ ０􀆰 ２９５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

Ｍｂ ３６３ ２５４ ２􀆰 ７４０ １􀆰 ８３３ ２􀆰 ２１１ １􀆰 ４７８ ３􀆰 ４０７

Ｌｏｓｓ ３６３ ２５４ ０􀆰 ０２６ ０􀆰 １５９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

Ｖｏｌｅｐｓ ３６３ ２５４ ０􀆰 ２６２ ０􀆰 ２７５ ０􀆰 １７１ ０􀆰 ０９０ ０􀆰 ３３１

表 ３ 股市传闻数据分类统计

传闻性质 样本量

利好 １ ４７４

利空 ２２ ０７５

中性 １８ ７１１

无法判断类型 １ １０８

发生传闻总计 ４３ ３６５

未发生传闻总计 ３１９ ８８９

（二） 基准回归结果

模型 （１） 的基本估计结果如表 ４ 所示。 在列

（１） 和列 （ ３） 中， Ｒｕｍｏｒ 项的回归系数分别为

０􀆰 １２９ 和 ０􀆰 ００２， 并且都在 １％的水平上显著， 说明

在控制其他因素影响的情况下， 上市公司发生传闻

会降低分析师对其盈余预测准确度， 支持了本文所

提出的假设 Ｈ。 在列 （２） 和列 （４） 中， Ｆｒｅｑ 项的

回归系数分别为 ０􀆰 １６２ 和 ０􀆰 ００１， 并且均在 １％的水

平上显著， 说明上市公司发生传闻的次数越多， 分

５６
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析师对其盈余预测的误差越大。 在控制变量方面，
公司规模 Ｓｉｚｅ、 盈利能力 Ｒｏａ、 财务杠杆 Ｌｅｖ、 市账

比 Ｍｂ、 亏损与否 Ｌｏｓｓ 以及盈余波动 Ｖｏｌｅｐｓ 等均呈现

出一定的显著性。

表 ４ 股市传闻对分析师预测精确度的回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 １２９∗∗∗

（５􀆰 ０１０）
０􀆰 ００２∗∗∗

（７􀆰 ７２５）

Ｆｒｅｑ
０􀆰 １６２∗∗∗

（８􀆰 ４４６）
０􀆰 ００１∗∗∗

（７􀆰 ４８０）

Ｓｉｚｅ
１􀆰 ０５２∗∗∗

（３０􀆰 １９５）
１􀆰 ０４９∗∗∗

（３０􀆰 １３７）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（４３􀆰 ９２６）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（４３􀆰 ８７８）

Ｒｏａ
－７􀆰 ０１５∗∗∗

（－１８􀆰 ７７７）
－７􀆰 ００７∗∗∗

（－１８􀆰 ７８１）
０􀆰 ０１１∗∗∗

（３􀆰 １３０）
０􀆰 ０１１∗∗∗

（３􀆰 １０３）

Ｌｅｖ
－２􀆰 ４０２∗∗∗

（－２１􀆰 ２３８）
－２􀆰 ４０８∗∗∗

（－２１􀆰 ２７８）
－０􀆰 ０２１∗∗∗

（－２１􀆰 ３００）
－０􀆰 ０２１∗∗∗

（－２１􀆰 ２７３）

Ｓｈｒｃｒ
－０􀆰 ００２

（－１􀆰 ２４９）
－０􀆰 ００２

（－１􀆰 ２５２）
－０􀆰 ０００∗∗∗

（－４􀆰 ２７５）
－０􀆰 ０００∗∗∗

（－４􀆰 ２６６）

Ｂｉｇ４
－０􀆰 ０４３

（－０􀆰 ６６５）
－０􀆰 ０３１

（－０􀆰 ４７４）
－０􀆰 ００２∗∗∗

（－３􀆰 １６３）
－０􀆰 ００２∗∗∗

（－３􀆰 ０７８）

Ｓｏｅ
０􀆰 １７０∗∗∗

（３􀆰 ２７６）
０􀆰 １７２∗∗∗

（３􀆰 ３０９）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ２９９）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ３０７）

Ｍｂ
０􀆰 ０４５∗∗∗

（５􀆰 ５１３）
０􀆰 ０４４∗∗∗

（５􀆰 ３８９）
－０􀆰 ００１∗∗∗

（－１６􀆰 ０８４）
－０􀆰 ００１∗∗∗

（－１６􀆰 ０９０）

Ｌｏｓｓ
－０􀆰 ８８７∗∗∗

（－９􀆰 ７６８）
－０􀆰 ８９５∗∗∗

（－９􀆰 ８６４）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１６􀆰 ６９２）
０􀆰 ０１１∗∗∗

（１６􀆰 ６６３）

Ｖｏｌｅｐｓ
０􀆰 ６９０∗∗∗

（１６􀆰 ０７７）
０􀆰 ６８６∗∗∗

（１６􀆰 ００２）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（３３􀆰 ５３５）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（３３􀆰 ５３０）

Ｃｏｎｓ
－２０􀆰 ４３９∗∗∗

（－２５􀆰 ９６２）
－２０􀆰 ３７２∗∗∗

（－２５􀆰 ９０５）
－０􀆰 ２８６∗∗∗

（－３８􀆰 ６９４）
－０􀆰 ２８６∗∗∗

（－３８􀆰 ６４３）

Ｆｉｒｍ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３６３ ２５４ ３６３ ２５４ ３６３ ２５４ ３６３ ２５４

Ｒ２ ０􀆰 ２３３ ０􀆰 ２３４ ０􀆰 ２３５ ０􀆰 ２３５

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 括号内的数值为经分析师层面聚类处理的 ｔ 值， Ｆｉｒｍ、 Ｂｒｏｋｅｒ、 Ｙｅａｒ 分别代表公司、
券商、 年份层面固定效应。 下同。

（三） 稳健性检验

１􀆰 添加分析师与券商层面控制变量。
本文在主检验中只选取了公司层面相关指标作为

控制变量， 为了验证回归结果的可靠性， 进一步在模

型中增加分析师和券商层面的控制变量。 具体包括：
分析师工作经验 Ａｎａｅｘｐ， 定义为截止至预测年份， 分

析师发布第一个盈余预测以来的季度数 （以会计年

度为准）； 分析师预测公司数量 Ｆｏｌｌｏｗｎｏ， 定义为截

止至预测年份， 分析师跟踪调研的公司数量； 分析师

发布预测数量 Ｆｏｒｅｃａｓｔｎｏ， 定义为截止至预测年份，

分析师发布的研报数量； 券商规模 ＢｒｏｋｅｒＳｉｚｅ， 定义

为预测年度证券公司净资本的自然对数； 券商发布预

测数量 Ｒｅｐｏｒｔｎｏ， 定义为券商在预测年度发布的研报

数量； 券商明星分析师数量 Ｓｔａｒａｎａｌｙｓｔ， 定义为预测

年度证券公司各个行业排名前五的分析师数量总和。
增加上述分析师与券商层面控制变量后的回归结果如

表 ５ 所示， 可以看到解释变量 Ｒｕｍｏｒ 和 Ｆｒｅｑ 的回归

系数和显著性水平均与主检验结果保持一致， 说明本

文结论是稳健的。

６６
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表 ５ 补充分析师和券商层面控制变量后的回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 １３６∗∗∗

（５􀆰 ０４８）
０􀆰 ００２∗∗∗

（７􀆰 ５３０）

Ｆｒｅｑ
０􀆰 １６３∗∗∗

（８􀆰 １８９）
０􀆰 ００１∗∗∗

（７􀆰 ３０６）

Ａｎａｅｘｐ
０􀆰 ００７∗∗∗

（６􀆰 ６２１）
０􀆰 ００７∗∗∗

（６􀆰 ６３０）
０􀆰 ０００∗∗∗

（９􀆰 ８６１）
０􀆰 ０００∗∗∗

（９􀆰 ８６２）

Ｆｏｌｌｏｗｎｏ
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 ４８８）
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 ４８３）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ９４２）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ９４１）

Ｆｏｒｅｃａｓｔｎｏ
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 ０５８）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 ０５６）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 ９５８）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 ９５２）

ＢｒｏｋｅｒＳｉｚｅ
０􀆰 ００３∗

（１􀆰 ９４１）
０􀆰 ００２∗

（１􀆰 ９１２）
０􀆰 ０００

（１􀆰 ０１７）
０􀆰 ０００

（１􀆰 ００２）

Ｒｅｐｏｒｔｎｏ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０６３）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０３０）
０􀆰 ０００∗∗∗

（３􀆰 ２７３）
０􀆰 ０００∗∗∗

（３􀆰 ２６６）

Ｓｔａｒａｎａｌｙｓｔ
０􀆰 ００１

（１􀆰 ０６６）
０􀆰 ００１

（１􀆰 ０８３）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 １４１）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 １３９）

控制变量 控制 控制 控制 控制

Ｆｉｒｍ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３４０ ８３０ ３４０ ８３０ ３４０ ８３０ ３４０ ８３０

Ｒ２ ０􀆰 ２３５ ０􀆰 ２３５ ０􀆰 ２３７ ０􀆰 ２３７

　 　 ２􀆰 增加固定效应和聚类的维度。
为了验证回归结果的稳健性， 本文在模型 （１）

中进一步控制分析师个体固定效应， 以克服分析师个

体之间不可观测的差异对盈余预测准确度的影响。 并

且， 对回归标准误同时在分析师层面和券商层面进行

双重聚类。 增加固定效应和聚类维度的回归结果如表

６ 所示。 其中， 解释变量 Ｒｕｍｏｒ 和 Ｆｒｅｑ 的回归系数和

显著性水平均与主检验保持一致， 进一步验证了本文

研究结果的稳健性。

表 ６ 增加固定效应和聚类维度后的回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 １１２∗∗∗

（４􀆰 ６４７）
０􀆰 ００１∗∗∗

（６􀆰 ０６２）

Ｆｒｅｑ
０􀆰 １４６∗∗∗

（８􀆰 ７０２）
０􀆰 ００１∗∗∗

（５􀆰 ２７０）

控制变量 控制 控制 控制 控制

Ａｎａｌｙｓｔ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｆｉｒｍ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３６２ １９６ ３６２ １９６ ３６２ １９６ ３６２ １９６

Ｒ２ ０􀆰 ２６５ ０􀆰 ２６５ ０􀆰 ２７４ ０􀆰 ２７４

７６
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（四） 影响机制检验

前文的研究结果表明股市传闻会对分析师预测精

度产生显著的负面影响， 但其内在影响机理尚不清晰，
本部分笔者将从实证角度验证研究问题间的影响机制。
首先， 为验证 “传闻增加了分析师对信息筛选的难

度” 这一条可能路径， 本文选取上市公司会计信息质

量作为中介变量来考察不同公司信息环境下， 股市传

闻对分析师预测行为的影响。 这一检验的思路在于，
若股市传闻确实通过增加信息筛选难度降低了分析师

针对目标公司的预测精度， 那么这一效应应当在信息

透明度较低的样本中更显著， 因为若公司初始会计信

息环境就较差， 这意味着传闻更可能混淆分析师针对

公司财务状况风险的判断， 进而影响其预测精度。 为

此， 本文借鉴已有文献的做法 （Ｄｅｃｈｏｗ 等， １９９５［２８］；
Ｋｏｔｈａｒｉ 等， ２００５［２９］）， 以修正琼斯模型所得残差的绝

对值来衡量上市公司当年信息透明度并定义指标

Ｏｐａｑｕｅ， 该指标值越大则意味着公司信息环境越差，
具体结果如表 ７ 的 Ｐａｎｅｌ Ａ 所示。 列 （１） 至列 （４）
中股市传闻与信息透明度间指标的回归系数均至少在

５％的水平上显著为正， 验证了前述理论预期， 进而验

证了第一条路径。 其次， 为检验 “传闻导致分析师的

注意力分散” 这一路径， 本文选取分析师在当年跟踪

公司数量 Ｎｕｍｆｉｒｍ 并构造其与股市传闻变量间交互项

来进行检验。 这一检验的思路在于， 若股市传闻通过

分散分析师注意力的途径影响其对目标公司的预测精

度， 则应当能够发现在更加繁忙的分析师样本中， 这

种效应更加显著。 这一影响路径的回归结果如表 ７ 的

Ｐａｎｅｌ Ｂ 所示， 列 （１） 至列 （４） 中股市传闻与分析

师跟踪公司间交互项指标回归系数均在 １％的水平上显

著为正， 进而验证了第二条路径。

表 ７ 影响机制检验结果

Ｐａｎｅｌ Ａ： 增加信息筛选难度

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｒｕｍｏｒ＿Ｏｐａｑｕｅ
１􀆰 ７３０∗∗∗

（３􀆰 ５２５）
０􀆰 ０１１∗∗

（２􀆰 ２３３）

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 ０３４

（０􀆰 ８６７）
０􀆰 ００１∗

（１􀆰 ６８１）

Ｆｒｅｑ＿Ｏｐａｑｕｅ
０􀆰 ８９９∗∗∗

（４􀆰 ２２４）
０􀆰 ００６∗∗∗

（２􀆰 ８００）

Ｆｒｅｑ
０􀆰 １０４∗∗∗

（４􀆰 ４５４）
０􀆰 ０００∗

（１􀆰 ６９９）

Ｏｐａｑｕｅ
０􀆰 ０８８

（０􀆰 ６１１）
０􀆰 ０７６

（０􀆰 ５２８）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（－３􀆰 ５０５）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（－３􀆰 ６３５）

控制变量 控制 控制 控制 控制

Ｆｉｒｍ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３２９ ６２２ ３２９ ６２２ ３２９ ６２２ ３２９ ６２２

Ｒ２ ０􀆰 ２２９ ０􀆰 ２２９ ０􀆰 ２３３ ０􀆰 ２３３

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 分散分析师注意力

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｒｕｍｏｒ＿Ｎｕｍｆｉｒｍ
０􀆰 ０００∗∗∗

（２􀆰 ８７１）
０􀆰 ０００∗∗∗

（２􀆰 ６３３）

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 ００２∗∗∗

（３􀆰 ８１０）
０􀆰 ００１∗∗∗

（３􀆰 ０５０）

Ｆｒｅｑ＿Ｎｕｍｆｉｒｍ
０􀆰 ０００∗∗∗

（３􀆰 １２１）
０􀆰 ０００∗∗∗

（３􀆰 ４８０）

８６
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续前表

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 分散分析师注意力

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

Ｆｒｅｑ
０􀆰 ００２∗∗∗

（４􀆰 ７０８）
０􀆰 ０００∗∗

（２􀆰 ２３２）

Ｎｕｍｆｉｒｍ
０􀆰 ０００∗∗∗

（５􀆰 ３３７）
０􀆰 ０００∗∗∗

（５􀆰 ３５７）
０􀆰 ０００∗∗∗

（５􀆰 ７２７）
０􀆰 ０００∗∗∗

（５􀆰 ６６９）

控制变量 控制 控制 控制 控制

Ｆｉｒｍ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３６３ １７７ ３６３ １７７ ３６３ １７７ ３６３ １７７

Ｒ２ ０􀆰 ３１４ ０􀆰 ３１４ ０􀆰 ２３５ ０􀆰 ２３５

（五） 不同类型的传闻对分析师预测精度的影响

根据传闻对公司股价的影响， 可将传闻划分为利

好传闻和利空传闻两种类型。 利好传闻能够促使发生

传闻的公司股价上涨， 区分利好传闻的关键词包括兼

并收购、 资产重组、 业绩好转、 送股、 分红等类型；
利空传闻一般会导致公司股价下跌， 具体内容涉及经

营风险、 重大诉讼、 再融资等类型。 对于不包含以上

类型的信息、 难以判断对股价影响的传闻， 由于其信

息含量较少， 不做讨论。 本文重点关注利好传闻和利

空传闻分别对分析师盈余预测准确度的影响。 一方

面， 如果分析师在盈余预测过程中接收了关于公司的

利好传闻信息， 则有可能增加对公司盈余预测的乐观

性倾向， 即盈余预测值大于公司实际盈余。 考虑到分

析师预测结果存在系统性乐观偏差 （曹胜和朱红军，
２０１１［３０］）， 若再叠加公司利好传闻的影响， 则有可能

进一步增加分析师盈余预测的乐观性偏差， 降低盈余

预测准确度， 因此利好传闻对分析师盈余预测准确性

的影响会更明显。 另一方面， 心理学研究表明， 由于

负向偏差效应的存在， 相比正面事件， 人们会对负面

事件表现出更高的关注度， 并且反应更加敏感。 根据

这一理论， 相比于公司利好传闻， 分析师会对公司利

空传闻表现出更高的关注度和敏感度， 因此， 公司利

空传闻对分析师盈余预测质量的影响也会更显著。 根

据上述分析， 究竟哪种类型的传闻对分析师预测精确

度的不利影响更为明显则尚需进一步的实证检验。
为考察不同类型传闻对分析师盈余预测准确度的

影响， 本文根据利好传闻和利空传闻将样本划分为两

个子样本， 每个子样本中仅包括发生某一种类型传闻

的上市公司观测值和未发生传闻的对照组观测值。 对

利好组样本和利空组样本进行的分样本回归结果如表

８ 所示。 其中， 在利好传闻组样本中， Ｒｕｍｏｒ 对 Ｆｅｒｒ１
的回归系数为 ０􀆰 ０７２， 并且在 ５％的水平上显著， 但

Ｒｕｍｏｒ 对 Ｆｅｒｒ２ 的回归系数接近于 ０， 并且不显著；
在利空传闻组样本中， Ｒｕｍｏｒ 对 Ｆｅｒｒ１ 和 Ｆｅｒｒ２ 的回归

系数分别为 ０􀆰 １４９ 和 ０􀆰 ００３， 并且均通过了 １％的显

著性检验。 上述回归结果表明， 相比于利好传闻，
公司发生利空传闻对分析师预测精确度的负面影响

更显著， 说明由于负向偏差效应的存在， 利空传闻

更容易受到分析师的关注， 因此其对预测质量的危

害更大。

表 ８ 不同类型的传闻对分析师预测精度的影响

变量

（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

利好 利空 利好 利空

Ｒｕｍｏｒ
０􀆰 ０７２∗∗

（１􀆰 ９７７）
０􀆰 １４９∗∗∗

（４􀆰 １４０）
－０􀆰 ０００

（－０􀆰 ０４１）
０􀆰 ００３∗∗∗

（９􀆰 ２３０）
控制变量 控制 控制 控制 控制

Ｆｉｒｍ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｂｒｏｋｅｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

９６
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续前表

变量

（１） （２） （３） （４）

Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ１ Ｆｅｒｒ２ Ｆｅｒｒ２

利好 利空 利好 利空

Ｙｅａｒ ＦＥ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ３３８ ５９２ ３４１ ９５７ ３３８ ５９２ ３４１ ９５７

Ｒ２ ０􀆰 ２４０ ０􀆰 ２３７ ０􀆰 ２３６ ０􀆰 ２３７

六、 研究结论与政策启示

本文在前人研究的基础上， 系统梳理了股市传闻

对分析师行为的影响效应及其作用机制， 并利用

２０１０—２０１８ 年沪深 Ａ 股上市公司数据进行了实证检

验， 研究结果表明： 上市公司发生传闻会降低分析师

对其盈余预测的准确度， 且发生传闻的次数越多， 分

析师发布盈余预测的准确度越低， 说明传闻作为一种

可靠性和真实性较低的信息 “噪音”， 会对分析师的

盈余预测产生一定程度的负面干扰， 降低资本市场信

息效率。 机制检验表明， 股市传闻主要通过增加信息

筛选难度与分散分析师注意力的途径来影响分析师预

测行为。 在区分具体传闻类型后发现， 与利好传闻相

比， 利空传闻对分析师盈余预测准确度的负面影响更

显著。
本文的政策启示如下： 第一， 对于上市公司而

言， 发生传闻会对公司在资本市场上的信息传递产生

消极影响， 公司应按照证券市场相关规定， 不断提高

信息披露质量， 保持公司信息披露的充分性、 真实性

和可靠性， 通过公开透明的信息披露从源头上遏制不

实传闻发生的概率。 此外， 上市公司还应及时关注公

司舆情状况， 加强舆情管理能力， 当出现与公司相关

的传闻时， 及时采取合理措施对其进行澄清， 缩小传

闻的传播与扩散范围。 第二， 对于分析师而言， 发生

传闻会对分析师的预测行为产生影响， 增加分析师的

盈余预测误差， 说明传闻会干扰分析师的预测工作。
分析师群体应进一步提高自身专业水平和信息处理能

力， 对公司传闻信息保持足够的理性与客观， 尽力规

避传闻信息对自身预测工作的消极影响， 提高盈余预

测准确度， 向投资者提供高质量的信息参考。 第三，
对于政府相关机构而言， 本文的研究说明股市传闻会

降低资本市场信息效率， 干扰资本市场的正常运作。
因此， 政府监管机构应进一步加强对股市传闻的规范

和治理， 例如， 提高上市公司信息披露质量、 制定专

门的规章制度规范和引导上市公司对传闻进行及时澄

清， 避免传闻的大规模扩散与发酵。 同时， 新闻媒体

作为股市传闻发生和传播的主要载体， 也应得到进一

步的合理监管， 杜绝新闻媒体为制造虚假热点而散布

不实信息的行为， 为资本市场的运行营造良好的信息

环境， 从而提升资本市场整体效率。
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ｉｎｆｌａｔｉｏｎ， ａｎｄ ｎｏｍｉｎａｌ ｉｎｔｅｒｅｓｔ ｒａｔｅｓ， ａｎｄ ｆｉｎｄ ｔｈａｔ ｓｅｒｖｉｃｅｓ ｄｅｅｐｅｎｉｎｇ ｃｈａｎｇｅｓ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｍｏｎｅｔａｒｙ
ｓｈｏｃｋｓ􀆰 Ｉｎ ａｄｄｉｔｉｏｎ， ｗｅ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｒｅａｓｏｎｓ ｏｆ ｓｅｒｖｉｃｅｓ ｄｅｅｐｅｎｉｎｇ ａｎｄ ｎｕｍｅｒｉｃａｌｌｙ ｓｉｍｕｌａｔｅ ｈｏｗ ｉｔ ｃｈａｎｇｅ
ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｍｏｎｅｔａｒｙ ｓｈｏｃｋｓ ｗｉｔｈ Ｎｅｗ Ｋｅｙｎｅｓｉａｎ ｍｕｌｔｉｓｅｃｔｏｒａｌ ｍｏｄｅｌ􀆰 Ｃｏｎｓｅｑｕｅｎｔｌｙ， ｗｅ ｇｉｖｅ ｓｏｍｅ ｐｏｌｉｃｙ
ｓｕｇｇｅｓｔｉｏｎｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｓｅｒｖｉｃｅｓ ｄｅｅｐｅｎｉｎｇ　 Ｍｏｎｅｔａｒｙ ｐｏｌｉｃｙ ｓｈｏｃｋ　 Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ　 Ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ
ｃｈａｎｇｅ　 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｆｌｕｃｔｕａｔｉｏｎ
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一、 引言

随着经济的发展， 经济体会经历一个从制造业部

门向服务业部门转型升级的过程， 在该过程中， 服务

业增加值份额、 就业和产出比重不断提高， 产业内部

的投入产出结构也随之改变。 制造业部门与服务业部

门的中间生产环节中均需要投入制造品和服务品两种

生产要素， 但服务品在两个部门投入占比逐渐上升，
并随时间的积累呈现出服务密集化的生产特征，
Ｇａｌｅｓｉ 和 Ｒａｃｈｅｄｉ （２０１８） ［１］称之为服务深化， 并在发

达国家找到一系列数据来佐证此观点。 中国四十余年

的改革历程中， 服务业发展取得长足进步， 服务增加

值占比从 １９７８ 年的 ２４􀆰 ６％上升至 ２０２０ 年的 ５４􀆰 ５％，
从事服务行业的劳动人口占比由 １２􀆰 ２％ 上升至

４７􀆰 ７％①， 中国制造业部门和服务业部门是否也存在

这样的服务深化过程？ 服务深化过程的原因又是

什么？
制造业部门和服务业部门的服务深化过程提高了

服务品作为一种投入要素在两者中间生产过程的投入

比例， 由于服务品相对于制造品有较高的价格粘性，
服务品投入比例的扩大使得两个部门以及经济总体的

价格粘性上升。 具体地， 食品、 工业消费品等制造品

相对于教育、 医疗等服务品有更高的市场化程度、 更

充分的市场竞争， 加之存货周转， 制造品的价格相对

于服务品的价格调整频率更高 （渠慎宁等， ２０１２［２］；
Ｎａｋａｍｕｒａ 和 Ｓｔｅｉｎｓｓｏｎ， ２００８［３］）。 另外， 服务品的生

产过程相对于制造品能够吸纳更多的劳动力就业， 提

高了服务部门的工资价格粘性， 进一步使得服务品价

格不易调整。 制造品和服务品的价格粘性差异使得两

个产业部门和经济总体在服务深化的同时提高了部门

间和经济总体的价格粘性。
两个产业部门与经济总体的价格粘性上升意味着

部门价格和总价格在面临货币政策冲击时不能充分调

整。 以中央银行降低利率刺激部门需求和总需求为

例， 部门需求和总需求上升会推高部门价格和总价

格， 引起一定的通货膨胀。 但由于服务深化增加了部

门和总价格的价格粘性， 部门价格和总价格不能充分

上涨， 从而降低部门和经济总体的通货膨胀。 如果此

时产业部门和经济总体尚未达到潜在产出， 需求的增

加会刺激实际产出增加。 部门价格和总价格粘性越

强， 积极的货币政策冲击对部门实际产出和实际总产

出的影响越大、 所付出的通货膨胀代价影响越小

（侯成琪和龚六堂， ２０１４［４］）。
如果近四十年来中国长效的服务业发展伴随着服

务深化过程， 那么服务深化在多大程度上改变了货币

政策冲击对产出和通货膨胀的影响？ 又能否找到相应

的经验证据？ 探索产业结构变迁与货币政策冲击效果

两者间的关联不仅对如何优化产业结构， 还对如何采

用恰当的货币政策稳定产出和通货膨胀具有重要参考

意义。
本文拟在两部门新凯恩斯模型的基础上， 从制造

业部门和服务业部门的中间投入产出结构出发， 揭示

服务深化的原因及其对货币政策冲击效果的改变， 补

充以往文献从增加值的角度探索经济结构变迁对货币

政策的影响。 本文的主要贡献在于： 探索中国服务深

化是否存在和货币政策冲击是否因之改变的经验事

实， 通过构建两部门新凯恩斯模型揭示服务深化的原

因， 并在此基础上进一步模拟分析实际总产出、 总通

货膨胀、 部门实际产出、 部门通货膨胀在服务深化的

作用下对货币政策冲击响应程度的改变。

二、 文献评述

２０ 世纪 ８０ 年代后期， 美国及其他主要发达国家

产业结构经历了由制造业部门向服务业部门转移的过

程， 同时期这些国家的经济波动减小， 产出、 就业、
物价等主要宏观经济变量呈现平稳化态势。 很多学者

试图将产业结构变迁与经济平稳化联系起来， 从产业

结构变化的角度来解释国民经济的周期波动。 Ｂｕｒｎｓ
（１９６０） ［５］指出， 美国早期工业化的推进， 尤其是制

造业、 采矿业、 建筑业、 货运等战略性产业的发展，
因其生产经营的不稳定性给经济周期波动造成重要影

响。 但随着经济的发展， 制造业在国民经济的增加值

份额逐渐下降， 尤其是重工业的收缩和第三产业的扩

张， 很大程度上减少了经济周期波动 （Ｃａｒｖａｌｈｏ 和

Ｅａｂａｉｘ， ２０１３［６］）。 利用两部门增长模型进行数值模

拟， 这样的结构变化至少可以解释美国经济波动的

２８％ （Ｍｏｒｏ， ２０１２［７］ ）。 如果对产出波动进行细致

的行业分解， 产业结构变动， 尤其制造业相对份额

下降， 对产出波动的解释能力高达 ５０％ （Ｅｇｇｅｒｓ 和

Ｉｏａｎｎｉｄｅｓ， ２００６［８］）。 利用数据实证检验也能找到相应

２７
① 数据来源： 作者根据 《中国统计年鉴 ２０２０》 数据计算得到。
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的经验证据， 尽管这一比例有所下降但仍维持在 ３０％
（Ｂｕｒｒｅｎ 和 Ｎｅｕｓｓｅｒ， ２０１３［９］）。 以上的文献认为制造业

和服务业在国民经济中增加值的份额变化直接就可以

解释经济波动下降的典型事实， 并不需要依赖于其他

中间变量来发挥作用， 但也有文献指出有些中间变量

至关重要， 例如不同部门产品价格的粘性差异。
张云和张四灿 （２０１８）［１０］、 张四灿和张云 （２０２０）［１１］

通过三部门的新凯恩斯模型认为， 产业结构变迁对于

经济波动的抑制作用主要包括四种机制。 其中， 产业

结构升级引发部门和经济总体的价格粘性提高， 能够

降低中国宏观经济波动 ２０％左右。 张居营和周可

（２０１９） ［１２］进一步指出， 不同部门产品价格粘性存在

差异， 这一假设的引入对于从产业结构变迁解释经济

波动具有重要意义， 服务业、 工业、 农业的产品价格

粘性依次递减， 产业结构升级后增加值占比大的服务

业部门推高了整个社会的价格粘性， 在面临货币政策

冲击时， 价格粘性的增大缓和了价格调整， 平抑资本

投入的波动幅度， 改善劳动力要素投入， 从而实现产

业结构升级对中国经济波动 “稳定器” 效应。 将这

类模型应用到美国和英国的产出和通货膨胀案例中，
结论依然成立， 甚至产业结构升级和价格粘性增加对

抑制产出和通货膨胀的波动表现出更高的解释效力，
达 ２０％～４０％ （Ｆｌａｍｉｎｉ 等， ２０１２［１３］）。 事实上， 部门

间价格粘性差异的引入不但合理且具有充分的现实基

础， Ｎａｋａｍｕｒａ 和 Ｓｔｅｉｎｓｓｏｎ （２００８） ［３］利用详尽的微观

价格调查数据对美国各大类商品的价格进行分析， 发

现各大类商品价格粘性具有显著性的差别， 食品、 工

业消费品相对于医疗、 教育等服务品价格调整频繁，
而后者的价格经常保持稳定。 欧元区和中国也存在类

似现象 （Ｖｅｒｍｅｕｌｅｎ 等， ２０１２［１４］； 渠慎宁等， ２０１２［２］；
霍东星和方显仓， ２０２０［１５］）。

不同部门产品存在价格粘性差异的合理假设增强

了从产业结构变化的角度来解释产出和通货膨胀波动

的能力， 但这一类文献对产业结构变化的关注点主要

集中在产业增加值的变动， 没有进一步分析产业内部

的投入产出的变化， 产业结构变动对经济周期的影响

也主要局限在实际总产出、 总通货膨胀。 事实上， 产

业结构的变化不但使得货币政策对总通货膨胀、 实际

总产出等经济变量产生的影响发生改变， 而且对部门

的实际产出和通货膨胀的影响也有所变化 （张成思，
２００９［１６］）。 侯成琪和龚六堂 （２０１４） ［４］认为， 货币政策

冲击对各部门实际产出和通货膨胀的影响取决于各部

门的价格粘性水平。 部门价格粘性越高， 积极的货币

政策冲击所造成的部门通货膨胀越小， 对产出刺激越

强。 鄢莉莉和吴利学 （２０１７） ［１７］也有类似发现。
Ｇａｌｅｓｉ 和 Ｒａｃｈｅｄｉ （２０１８） ［１］认为产业结构在增加

值层面的长效变化必然引起产业内部投入产出的变

迁， 并且两者存在重要关联， 若从产业内部变化对经

济总产出、 总通货膨胀和部门产出、 部门通货膨胀的

波动做出解释， 则意味着将产业结构变化对经济波动

的解释推向了更加细微的层面。 改革开放四十年来，
我国经济总量快速增长， 经济结构不断优化， 产业内

部投入产出也发生了诸多改变。 如何将产业结构变化

深入到产业内部投入产出的变化， 并将这种变化对经

济周期的波动影响从总产出和总通货膨胀推向部门产

出和部门通货膨胀， 目前这一类文献还相对缺乏。 因

此， 本文拟通过经验数据来分析中国产业内部投入产

出是否变化， 以及这种变化是否改变了货币政策冲击

对产出和通货膨胀的影响， 并利用两部门新凯恩斯模

型来探索产业内部投入产出变化的原因及其改变货币

政策冲击效果的机制， 以期对以往文献做相应的

补充。

三、 服务深化及其改变货币政策

冲击效果的经验事实

（一） 服务业发展与服务深化的典型事实

改革开放四十多年来， 我国的产业结构逐步优化

（何平等， ２０１４［１８］； 韩永辉等， ２０１６［１９］； 穆怀中和

吴鹏， ２０１６［２０］ ）， 资本和劳动力不断向服务产业集

中。 主要表现为服务业的增加值占比， 总产出占比和

服务业吸纳就业人数比重不断提高。 图 １ 反映了我国

从 １９７８ 年到 ２０２０ 年服务业的基本情况。 从 １９７８ 年以

来， 服务业的增加值占比从 ２４􀆰 ６％一直上涨至 ５４􀆰 ５％，
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图 １　 １９７８—２０２０ 年服务业相关变量的占比
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吸纳就业人数比重由 １２􀆰 ２％上升 至 ４７􀆰 ７％， 总产出

占比从 ２０％提升到 ３５％。 这表明服务业利用较少的

物质投入带动近一半的劳动力就业和超过一半的财富

增加， 服务业的发展日趋成为我国经济发展的主要

动力。
服务业的长效发展伴随着服务品作为一种要素在

制造业部门和服务业部门的中间生产环节发挥越来越

重要的作用。 利用 Ｗｏｒｌｄ ＫＬＥＭ ｄａｔａ 数据库关于中国

部门的投入产出表①， 并按数据库提供的北美产业分

类系统 （Ｎｏｒｔｈ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｃｌａｓｓｉｆｉｃａｔｉｏｎ Ｓｙｓｔｅｍ），
可将产业部门分为能源产业部门、 制造产业部门和服

务产业部门。 本文重点关注后两者， 计算服务品在制

造产业部门和服务产业部门中间投入中所占的比例，
可得到 １９８１—２０１７ 年制造业部门和服务业部门服务

深化的变迁过程， 如图 ２ 所示。
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图 ２　 制造业部门与服务业部门的服务深化过程

图 ２ 表明从 ２０ 世纪 ８０ 年代以来， 服务业部门和

制造业部门都在不同程度上经历着服务深化的过程，
尽管这一过程十分缓慢， 甚至有些年份服务深化程度

还会下降， 但总体上服务品作为一种要素在制造业部

门和服务业部门的中间投入产出结构中比重一直在提

升。 制造业部门的服务深化过程相对平稳， 从 １９８１
年的 １１％缓慢上升至 ２０１７ 年的 １９％； 而服务业部门

的服务深化发展相对较快， 从 １９８１ 年的 ３５％上升至

２０１７ 年的 ５９％。 这也表明服务业部门的中间生产过

程更加依赖于服务品的投入。 制造业部门和服务业部

门在中间生产环节越来越倚重服务要素， 这种服务密

集化的特征使得整个经济体平均而言服务化程度也在

加深， 尤其是在 ２００４ 年以后提升的趋势明显。
（二） 服务深化与货币政策冲击效果的改变

１􀆰 不同部门产品价格粘性差异的原因。
在微观企业定价机制中， 不同的企业会因为所

在的行业属性差异而有不同的价格调整策略， 价格

调整频率直接影响产品的价格粘性（Ｂｉｌｓ 和 Ｋｌｅｎｏｗ，
２００４［２１］； Ｋｌｅｎｏｗ 和 Ｋｒｙｖｔｓｏｖ， ２００８［２２］； Ｎａｋａｍｕｒａ 和

Ｓｔｅｉｎｓｓｏｎ， ２００８［３］）。 根据对美国的微观企业的估计，
服务行业中的企业价格更具有粘性， 它们维持上一期

的价格时间平均约为 ８～１３ 个月； 制造行业的企业维

持上一期价格的平均时间仅为 ３ 个月左右。 渠慎宁等

（２０１２） ［２］在比较中国食品、 工业消费品及服务品的价

格波动情况时， 也发现服务品的价格不易发生变化，
具备很强的价格粘性特征。 服务品的价格相对于制造

品不易调整的原因主要包括如下几个方面： （１） 服务

品大多数不可贸易、 不可储蓄， 且产品间的异质性特

征明显。 垄断竞争的市场结构使得企业可以根据边际

成本制定较高的加成定价， 不需要频繁更改菜单适应

需求。 但流水线上的制造品往往标准程度高， 企业间

竞争激烈， 需要经常根据市场需求频繁调整价格。
（２） 制造品相比于服务品更容易面临存货积压的问

题， 需要灵活调整价格以保证降低库存成本。 （３） 由

于工资价格存在粘性， 服务业部门相比于制造业部门

能吸纳更多的劳动力就业， 从而服务业部门工资价格

的粘性更强， 其产品价格更不容易调整。
２􀆰 服务深化提高部门和经济总体的价格粘性。
如果将经济部门划分为制造业部门和服务业部

门， 这两个部门的生产环节中都需要利用对方部门的

产品和自身部门的产品作为生产要素进行生产。 这意

味着制造业部门的生产需要投入本部门生产的制造

品， 也需要投入服务部门生产的服务品。 同理， 服务

部门也需要投入服务品和制造品作为要素进行生产。
由于服务品价格粘性高于制造品， 因此， 在任何一个

部门的生产过程中， 服务品作为一种要素投入占比提

高， 会导致该部门的价格粘性上升， 该部门在生产过

程中调整产成品的价格能力随之减弱。
上一节中， 本文利用投入产出表发现制造业部门、

４７

① Ｗｏｒｌｄ ＫＬＥＭ ｄａｔａ 数据库提供包括世界多个重要经济体在内的可横向对比的宏观经济变量数据库和投入产出表。 此处涉及的投入产出表的数

据来源主要包括 Ｗｏｒｌｄ ＫＬＥＭ ｄａｔａ 数据库和中国国家统计局。 前者覆盖 １９８１—２０１０ 年每年的中国投入产出表， 参见 ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｗｏｒｌｄｋｌｅｍｓ．
ｎｅｔ ／ ｄａｔａ􀆰 ｈｔｍ； 后者提供 ２０１２、 ２０１７ 年投入产出表及 ２０１５ 年延长表， 参见 ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｓｔａｔｓ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ 。 后者对产业的划分层面更加细致， 但为

了与前者相匹配已根据经济含义进行了整理归类。
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服务业部门以及整个经济体在中间生产环节中服务品

要素占比都有所提升， 呈现出服务密集化的特征 （也
即服务深化）。 这意味着， 制造业部门、 服务业部门乃

至整个经济体都会因为服务深化的原因提高部门间和

整个经济体的价格粘性， 降低调整价格的能力。
３􀆰 货币政策冲击效果改变的经验证据。
服务深化推高了两个产业部门和经济总体的价格

粘性， 使得制造业部门、 服务业部门以及经济总体在

面临中央银行的货币政策冲击时， 部门价格和总体价

格与服务深化之前相比更加难以调整， 从而改变了两

个产业部门和经济总体的产出和通货膨胀对货币政策

冲击做出的响应。 这里有两种政策情形， 情形一： 假

设中央银行降息实施扩张性的货币政策来刺激投资和

消费， 总需求和部门需求的增长尽管推高物价， 产生

一定的通货膨胀， 但是由于经济总体和部门价格粘性

的增加， 刺激政策所引起的通货膨胀的程度与未发生

服务深化价格灵活调整的情形相比， 同样规模的降息

扩张所引发的通货膨胀要小很多。 与此同时， 降息扩

张提升了总需求和部门需求， 在经济总体和部门间实

现潜在产出之前， 经济总体和部门间的实际产出均会

因为需求扩张得到提升。 情形二： 假设中央银行提高

利率实行紧缩货币政策来削减投资和消费， 总需求和

部门需求减少抑制物价， 但是由于服务深化使得价格

粘性增强， 总价格和部门价格下降程度与未发生服务

深化价格可以灵活调整相比小很多， 这也意味着实际

总产出和部门产出也不会下降很多。
可以通过一组回归结果对服务深化改变货币政策

冲击效果提供一些经验支持。 由图 ２ 可知， ２００４ 年

全社会的平均服务深化程度上升比较慢， ２００４ 年以

后比较快。 以 ２００４ 年为时间分界， 将数据划分为两

个样本： 服务深化较低的样本区间 （１９９６—２００４ 年）
和服务深化较高样本区间 （２００５—２０２０ 年）。 控制相

关变量的条件下， 对比服务深化程度不同的两个样

本， 对于相同的名义利率冲击， 二者的实际总产出、
总通货膨胀的脉冲响应有何差别。 具体地， 利用中国

１９９６—２０２０ 年的实际总产出、 消费者价格指数、 名

义利率的季度数据①， 通过指数平减和季节效应处

理， 计算得到实际总产出增长 （Δｌｎｙ）、 总通货膨胀

（Δｃｐｉ） 和名义利率增长 （Δｒ）。 然后构建一个三元、
ＡＩＣ 准则选定为二阶滞后的 ＳＲＶＡＲ 模型②。 与此同

时， 不加符合约束的模型中， 也要考虑会对货币政策

效果产生影响的其他因素， 例如政府债务， 金融发展

水平、 汇率等 （张雪莹等， ２０２０［２５］； 刘玄和王剑，
２００６［２６］； 郝大鹏等， ２０２０［２７］ ）。 通过对比实际总产

出增长与总通货膨胀对名义利率波动的脉冲响应在两

个样本区间 （１９９６—２００４ 年和 ２００５—２０２０ 年） 的差

别来说明服务深化程度对货币政策冲击效果的改变，
如图 ３、 图 ４ 所示。
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图 ３　 １９９６—２００４ 年实际总产出与通货膨胀对名义利率的脉冲响应

　 　 在图 ３ 的脉冲响应图中， 实线为实际总产出增长

和总通货膨胀对名义利率增长做出的脉冲响应， 阴影

为响应冲击的置信区间。 当中央银行考虑提高名义利

率， 抑制总需求来收缩经济， 当名义利率正向偏离一

个标准差， 实际总产出和总通货膨胀均会下降。 其

中， 实际总产出初期下降 ０􀆰 ３％， 随着利率冲击逐渐

５７

①

②

这里的名义利率指的是中国银行间同业拆借期限为 ３ 个月的当期利率 （月度数据）。 这里样本选择区间为 １９９６—２０２０ 年， 是因为季度实际产

出、 ＣＰＩ 环比指数和 ３ 月期的银行间同业拆借利率数据最早的可追溯时间分别是 １９９２ 年、 １９９５ 年和 １９９６ 年。 实际产出是通过将名义产出以

１９７８ 年为基准通过平减指数得到， ＣＰＩ 季度数据和 ３ 月期的银行间同业拆借利率季度数据是根据其月度数据对应转化为季度数据得到。 三个

数据均来自中经网， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｄｂ􀆰 ｃｅｉ􀆰 ｃｎ ／ 。
ＳＲＶＡＲ 模型是包含有符号约束的一种 ＶＡＲ 模型， 该模型好处在于可以避免出现价格之谜 （Ｓｉｍｓ， １９９２［２３］ ） 即紧缩性货币政策下出现物价

不降低反而升高的问题， 这里采用 Ｕｈｌｉｇ （２００５） ［２４］的符号约束建议加以构建。
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减弱， 实际总产出得以恢复到初始水平， 该过程大致

维持 １２ 期； 总通货膨胀也受到利率上升的冲击， 初

期约下降 ０􀆰 ３２％， 随着冲击作用逐渐减弱， 总价格

逐渐恢复， 约 １４ 期后回到初始水平。
图 ４ 的脉冲响应图中， 当名义利率同样正向偏离

一个标准差时， 实际总产出与总通货膨胀均有所下

降。 其中， 实际总产出初期保持不变， 随后收缩下降

约 ３％， 维持 １０ 期后恢复初始水平； 总通货膨胀初期

下降约 ２％， 随着利率冲击逐渐减小， 物价下降约 １０
期后恢复。
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图 ４　 ２００５—２０２０ 年实际总产出与通货膨胀对名义利率的脉冲响应

　 　 对比图 ３ 和图 ４ 可知， 当控制变量均相同的情况

下， 中央银行提高名义利率， 使得名义利率在两个样

本期内都正向偏离一个标准差， 图 ３ 所对应的服务深

化程度较低的样本期 （１９９６—２００４） 实际总产出和

总通货膨胀下降幅度均大于图 ４ 对应的服务深化程度

较高的样本期 （２００５—２０２０）， 这说明同样的紧缩性

货币政策冲击在图 ４ 对应的样本期 （２００５—２０２０）
的收缩效果更弱。 由于两个样本期除服务深化水平高

低有所差异， 其余变量均相同， 这说明紧缩性货币政

策在两个样本中效果差异的原因主要在于服务深化水

平不同。 具体地， 图 ４ 对应服务深化程度高的样本期

（２００５—２０２０） 在面临利率上调的紧缩性货币政策

时， 总需求减少， 物价随之下降， 实际总产出减少，
但由于服务深化的作用使得价格的粘性增强， 价格不

能充分地下调， 从而与服务深化程度较少的图 ３ 相

比， 物价不至于下降太多， 实际产出也不会大幅

下降。
通过对 １９７８—２０２０ 年产业结构变迁的观测， 本

文利用投入产出表得出制造业部门、 服务业部门以及

整个经济体在中间生产环节中所需要投入的服务品要

素占比越来越大， 整个经济体呈现服务密集化也即服

务深化的趋势。 由于制造品和服务品的价格粘性存在

差异， 服务品与制造品相比更难调整价格， 制造部门

和服务部门以及整个经济体服务品要素投入日趋密集

化 （也即服务深化） 使得两个产业部门和整个经济

体的价格粘性增强， 价格灵活调整的能力下降。 当面

临中央银行的货币政策冲击时， 服务深化造成的价格

粘性增强改变了货币政策冲击的效果。 在下一部分，

本文将在新凯恩斯的框架下来说明服务深化的发生机

制， 通过校准模型参数， 数值模拟出服务深化如何改

变货币政策的冲击效果。

四、 理论模型

为了从产业内部的投入产出变化来说明服务深化

提高产业部门和经济总体的价格粘性， 进而改变货币

政策冲击对实际产出和通货膨胀的影响效果， 本文根

据两部门新凯恩斯模型对部门的中间生产结构做了一

些的假设： ①经济体由制造业部门和服务业部门组

成， 两个部门又由若干家企业构成， 制造企业生产的

制造中间品和服务企业生产的服务中间品都是通过投

入劳动和中间复合品来生产得到， 其中， 中间复合品

由制造中间品和服务中间品按 ＣＥＳ 形式加总合成。
这意味着不管是制造中间品的生产还是服务中间品的

生产都需要投入劳动、 自身生产的中间产品和另一部

门生产的中间产品。 ②制造中间品和服务中间品的定

价策略遵循 Ｃａｌｖｏ （１９８３） ［２８］ 粘性价格模型， 制造中

间品的价格粘性大于服务中间品 （张云和张四灿［１０］，
２０１８； 张四灿和张云， ２０２０［１１］； 张 居 营 和 周 可，
２０１９［１２］）。 这意味着无论是制造业部门还是服务业部

门的生产环节中， 服务中间品作为要素投入占比上

升， 则该部门价格粘性升高， 调整价格的能力减弱。
对于模型的家庭部门和中央银行部门则遵照两部门新

凯恩斯模型的一般设定。
（一） 家庭

经济体中存在无限期的代表性家庭， 家庭的效用

由消费 Ｃ ｔ 和劳动供给 Ｎｔ 决定， 并采用 ＣＲＲＡ 形式，
６７
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家庭的终生效用函数为：

Ｅ０∑
∞

ｔ ＝ ０
βｔ Ｃ１－σ

ｔ

１－σ
－ψ

Ｎ１＋ξ
ｔ

１＋ξ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （１）

其中， β 为折现因子， σ 和 ξ 分别为消费和劳动供给

的跨期替代弹性， ψ 为劳动的负效用。 消费则由服务

品消费 Ｃｓ
ｔ 和制造品消费 Ｄｔ 经过 ＣＥＳ 加总合成：

Ｃ ｔ ＝ ω
１
ｖ ·Ｃｓν

－１
ｖ

ｔ ＋（１－ω）
１
ｖ ·Ｄ

ｖ－１
ｖ
ｔ[ ]

ｖ
ｖ－１ （２）

其中， ω 为服务品消费的份额， ν 为服务品消费与耐

用制造品消费的替代弹性。
制造品有两重作用， 一方面可以直接作为一种生

产要素投入参与到生产领域， 另一方面作为一种可消

耗的耐用品在家庭中被消费， 折旧率为 δ， 并满足如

下的累积运动方程：

Ｄｔ ＝（１－δ）Ｄｔ－１＋ Ｃｍ
ｔ －

χ
２

Ｃｍ
ｔ

Ｄｔ－１
－δ

æ

è
ç

ö

ø
÷

２

Ｄｔ－１
é

ë
ê
ê

ù

û
ú
ú （３）

其中， Ｄｔ 为当期耐用品的累积量， Ｃｍ
ｔ 为当期的制造

品购买。 当期耐用品由上期制造品结余和当期制造

品的净积累组成， 这意味着当期购入的制造品不能

全部转化为当期的净积累， 而且存在一个制造品调

整成本。 这个成本是上期积累的一个比例， 该比例

由两个方面决定： 一是参数 χ， 二是当期可能实现

的制造品增长。 耐用制造品的引入在于制造品和服

务品除了价格粘性之外， 耐用时间也存在差别。 另

外， 调整成本的存在使得制造品的消费在外生冲击

的条件下产生驼峰状的响应变化从而便于模型快速

收敛到稳态。
家庭在如下的预算约束下最大化一生效用：

Ｐｓ
ｔＣｓ

ｔ＋Ｐｍ
ｔ Ｃｍ

ｔ ＋Ｂ ｔ ＝ＷｔＮｔ＋（１＋ｉｔ－１）Ｂ ｔ－１＋πｓ
ｔ＋πｍ

ｔ （４）

家庭供给劳动获得 ＷｔＮｔ 的劳动收入， 家庭积累

制造品并获得来自服务部门和制造部门的生产利润

πｓ
ｔ、 πｍ

ｔ 。 服务品和制造品的名义价格分别为 Ｐｓ
ｔ、 Ｐｍ

ｔ 。
为了探讨货币政策对实际产出和通货膨胀的影响， 这

里引入一年期的债券， 时间下标表示债券到期的时

间， 利率为 ｉｔ。
从而， 家庭规划对应的拉式函数可以写成：

Ｌ＝Ｅ０∑
∞

ｔ ＝ ０
βｔ Ｃ１－σ

ｔ

１－σ
－ψ

Ｎ１＋ξ
ｔ

１＋ξ
＋λ ｔ（ωｔＮｔ＋（１＋ｉｔ－１）Ｂ ｔ－１

é

ë
ê
ê

＋πｓ
ｔ＋πｍ

ｔ －ＰＳ
ｔ Ｃｓ

ｔ－Ｐｍ
ｔ Ｃｍ

ｔ －Ｂ ｔ）
　
　
ù

û
ú
ú （５）

整理一阶条件有：

λ ｔ ＝
ＵＣｓｔ

Ｐｓ
ｔ

（６）

ＵＣｓｔ＋１

ＵＣｓｔ

＝ １
β
Ｅ ｔ·

Ｐｓ
ｔ＋１

Ｐｓ
ｔ

·（１＋ｉｔ） （７）

ψＮξ
ｔ ＝

ＵＣｓｔ

Ｐｓ
ｔ

Ｗｔ （８）

Ｃ
１
ｖ －σ
ｔ （１－ω）

１
ｖ Ｄ－ １

ｖ
ｔ １－χ

Ｃｍ
ｔ

Ｄｔ－１
－δ

æ

è
ç

ö

ø
÷

é

ë
ê
ê

ù

û
ú
ú
＝
Ｐｍ

ｔ

Ｐｓ
ｔ

ＵＣｓｔ
（９）

Ｃ
１
ｖ －σ
ｔ （１－ω）

１
ｖ Ｄ

－１
υ
ｔ ＋β

Ｐｍ
ｔ＋１

Ｐｓ
ｔ＋１

ＵＣｓｔ＋１ （１－δ）＋ χ Ｃｍ
ｔ＋１

Ｄｔ
－δ

æ

è
ç

ö

ø
÷
Ｃｍ

ｔ＋１

Ｄｔ

é

ë

ê
ê

　 －
χ
２

Ｃｍ
ｔ＋１

Ｄｔ
－δ

æ

è
ç

ö

ø
÷

２
ù

û
ú
ú ｑｔ＋１

＝
Ｐｍ

ｔ

Ｐｓ
ｔ

ＵＣｓｔ
ｑｔ （１０）

其中， ＵＣｓｔ
＝ω

１
ｖ Ｃｓ

－１
ｖ

ｔ Ｃ
１
ｖ －σ
ｔ ， ｑｔ ＝

１

１－χ
Ｃｍ

ｔ

Ｄｔ－１
－δ

æ

è
ç

ö

ø
÷

式 （６） 反映出在服务品消费的最佳数量下单

位货币的服务边际效用 ＵＣｓｔ
等于其影子价格。 式

（７） 为欧拉方程， 它表示考虑贴现后的服务消费边

际效应与当期的边际效用相等。 式 （８） 为家庭的

最佳劳动供给数量。 式 （９） 和式 （１０） 分别表示

制造品消费及其累积的最佳数量。
（二） 企业

新凯恩斯模型的框架下， 生产领域包括两类厂

商， 一类是完全竞争的最终产品厂商， 另一类是

［０， １］ 上无限连续的中间品厂商。 最终品厂商和中

间品厂商均包括两个异质性生产部门， 分别是服务品

部门和制造品部门。 因此， 在该区间的中间服务品厂

商的产出可记作 Ｙｓ
ｉ，ｔ， 中间制造品厂商的产出记为

Ｙｍ
ｊ，ｔ， ｉ， ｊ∈［０， １］。

１􀆰 最终品厂商。
服务业部门的最终品由各种服务中间品通过 ＣＥＳ

函数加总得到：

Ｙｓ
ｔ ＝ ∫１

０
Ｙ ｓ ε－１

ε
ｉ， ｔ ｄｉ( )

ε
ε－１ （１１）

类似地， 制造业部门的最终品由各种制造中间品

按照同样的方式加总得到：

Ｙｍ
ｔ ＝ ∫１

０
Ｙｍ ε－１

ε
ｊ， ｔ ｄｊ( )

ε
ε－１ （１２）

其中， ε 是中间品之间的替代弹性。
７７
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服务业部门最终品厂商的利润函数为：

ｍａｘ
Ｙｓｉ，ｔ

πｓ
ｔ ＝ Ｐｓ

ｔ ∫１
０
Ｙｓ ε－１

ε
ｉ，ｔ ｄｉ( )

ε
ε－１ － ∫１

０
Ｐｓ

ｉ，ｔＹｓ
ｉ，ｔｄｉ （１３）

其中， πｓ
ｔ、 Ｐｓ

ｔ 分别为服务部门最终品的利润、 价格，
Ｐｓ

ｉ，ｔ是服务部门中间品价格。 整理一阶条件， 服务部

门最终品厂商对服务中间品的需求函数为：

Ｙｓ
ｉ，ｔ ＝

Ｐｓ
ｉ，ｔ

Ｐｓ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

－ε

Ｙｓ
ｔ （１４）

同理， 制造业部门的最终品厂商对制造中间品的

需求函数为：

Ｙｍ
ｊ，ｔ ＝

Ｐｍ
ｊ，ｔ

Ｐｍ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

－ε

Ｙｍ
ｔ （１５）

其中， Ｐｍ
ｔ 是制造部门最终品价格， Ｐｍ

ｊ，ｔ是制造部门中

间品价格。
由于服务部门和制造部门的最终产品市场结构完

全竞争， 因此均衡时刻两个部门的最终品厂商的利润

为零， 也即 πｍ
ｔ 、 πｓ

ｔ 为零， 由此两个部门的最终品价

格与中间品价格的关系如下：

Ｐｍ
ｔ ＝ ∫１

０
Ｐｍ １－ε

ｊ，ｔ ｄｊ( )
１

１－ε （１６）

Ｐｓ
ｔ ＝ ∫１

０
Ｐｓ １－ε

ｉ，ｔ ｄｉ( )
１

１－ε （１７）

２􀆰 中间品厂商。
中间品厂商利用两种要素： 劳动力 （Ｎ） 和中间

复合品 （ Ｉ） （以下简称为复合品） 并采用 ＣＤ 生产函

数加以生产， 服务中间品的生产函数为：

Ｇｓ
ｉ，ｔ ＝Ａｓ

ｔ Ｎｓ
ｉ，ｔ( ) αｓ Ｉｓｉ，ｔ( ) １－αｓ （１８）

其中， Ａｓ
ｔ， αｓ 分别为服务中间品生产率水平和劳动份

额。 类似地， 制造中间品的生产函数为：

Ｇｍ
ｊ，ｔ ＝Ａｍ

ｔ Ｎｍ
ｊ，ｔ( ) αｍ Ｉｍｊ，ｔ( ) １－αｍ （１９）

其中， Ａｍ
ｔ ， αｍ 分别为制造中间品生产率水平和劳动

份额。 考虑到服务部门相对于制造部门更加偏向劳动

密集型生产， αｓ 大于 αｍ。
由中间品厂商的成本最小问题可得中间品厂商的

条件要素需求函数， 以服务中间品厂商为例， 其规划

问题对应的拉氏函数为：

Ｌ＝ＰＩｓ
ｔ Ｉｓｉ，ｔ＋Ｎｓ

ｉ，ｔＷｔ－ξｔ Ａｓ
ｔ Ｎｓ

ｉ，ｔ( ) αｓ Ｉｓｉ，ｔ( ) １－αｓ－Ｇｓ
０[ ] （２０）

其中， ＰＩｓ
ｔ 为服务复合品的价格， Ｇｓ

０ 是任意给定的服

务生产条件， ξｔ 是拉氏乘子同时也是生产单位服务中

间品的边际成本 ＭＣｓ
ｔ。 整理一阶条件有如下条件需求

函数：

Ｉｓｉ，ｔ ＝（１－αｓ）
ＭＣｓ

ｔＧｓ
ｉ，ｔ

ＰＩｓ
ｔ

（２１）

Ｎｓ
ｉ，ｔ ＝αｓ

ＭＣｓ
ｔＧｓ

ｉ，ｔ

Ｗｔ
（２２）

同理， 对于制造中间品的条件要素需求函数有：

Ｉｍｉ，ｔ ＝（１－αｍ）
ＭＣｍ

ｔ Ｇｍ
ｉ，ｔ

ＰＩｍ
ｔ

（２３）

Ｎｍ
ｉ，ｔ ＝αｍ

ＭＣｍ
ｔ Ｇｍ

ｉ，ｔ

Ｗｔ
（２４）

为了刻画出服务中间品作为一种中间要素投入在

制造复合品和服务复合品的生产中占比随时间推移不

断增加的重要特征， 假定复合品由制造中间品和服务

中间品按照 ＣＥＳ 加总得到。 服务复合品的函数结构

如下：

Ｉｓｉ，ｔ ＝ ω
１
μ
ｓ （Ｓｓ

ｉ，ｔ）
μ－１
μ ＋（１－ωｓ）

１
μ（Ｍｓ

ｉ，ｔ）
μ－１
μ[ ]

μ
μ－１ （２５）

其中， Ｉｓｉ，ｔ为服务复合品， Ｍｓ
ｉ，ｔ、 Ｓｓ

ｉ，ｔ分别为合成服务复

合品所需要使用到的制造中间品和一部分自身生产的

服务中间品。 （１－ωｓ） 和 ωｓ 分别为这两种中间品的

份额， μ 为它们之间的替代弹性。
类似地， 制造复合品函数如下：

Ｉｍｉ，ｔ ＝ ω
１
μ
ｍ（Ｓ

ｍ
ｉ，ｔ）

μ－１
μ ＋（１－ωｍ）

１
μ（Ｍｍ

ｉ，ｔ）
μ－１
μ[ ]

μ
μ－１ （２６）

其中， Ｉｍｉ，ｔ为制造复合品， Ｓｍ
ｉ，ｔ、 Ｍｍ

ｉ，ｔ分别是合成制造复

合品所需要的服务中间品和部分自身生产的制造中间

品， ωｍ 是服务中间品所占的份额。
考虑服务复合品的利润问题， 有如下规划：

ｍａｘ
Ｓｓｉ，ｔ，Ｍｓｉ，ｔ

πＩｓ
ｔ ＝ＰＩｓ

ｔ Ｉｓｉ，ｔ－Ｐｓ
ｔＳｓ

ｉ，ｔ－Ｐｍ
ｔ Ｍｓ

ｉ，ｔ

ｓ􀆰 ｔ􀆰 Ｉｓｉ，ｔ ＝ ω
１
μ
ｓ （Ｓｓ

ｉ，ｔ）
μ－１
μ ＋（１－ωｓ）

１
μ（Ｍｓ

ｉ，ｔ）
μ－１
μ[ ]

μ
μ－１

{ （２７）

根据对应的拉氏函数， 整理一阶条件可知服务复

合品的要素需求函数为：

Ｓｓ
ｉ，ｔ ＝ωｓ

ＰＩｓ
ｔ

Ｐｓ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

μ

Ｉｓｉ，ｔ （２８）

Ｍｓ
ｉ，ｔ ＝（１－ωｓ）

ＰＩｓ
ｔ

ＰＭ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

μ

Ｉｓｉ，ｔ （２９）

８７
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将要素需求函数回代到利润函数中， 并令均衡时

刻服务复合品的生产利润为零， 服务复合品的价格可

以写为服务中间品和制造中间品价格的函数， 即：

ＰＩｓ
ｔ ＝（ωｓＰｓ１－μ

ｔ ＋（１－ωｓ）Ｐｍ１－μ
ｔ ）

１
１－μ （３０）

类似地， 制造复合品的要素需求函数为：

Ｓｍ
ｉ，ｔ ＝ωｍ

ＰＩｍ
ｔ

Ｐｓ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

μ

Ｉｍｉ，ｔ （３１）

Ｍｍ
ｉ，ｔ ＝（１－ωｍ）

ＰＩｍ
ｔ

ＰＭ
ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

μ

Ｉｍｉ，ｔ （３２）

对应的制造品的价格也可以写作服务和制造中间

品价格的函数：

ＰＩｍ
ｔ ＝（ωｍＰｓ１－μ

ｔ ＋（１－ωｍ）Ｐｍ１－μ
ｔ ）

１
１－μ （３３）

服务中间品和制造中间品作为中间投入在复合品

所占份额随时间变化反映出服务部门和制造部门中间

生产过程的深刻变革， 它将以往文献 （ Ｃａｒｖａｌｈｏ，
２００６［２９］； Ｂｏｕａｋｅｚ 等， ２００９［３０］， ２０１１［３１］， ２０１４［３２］；
Ｉｍｂｓ 等， ２０１１［３３］； Ｐａｓｔｅｎ 等， ２０２０［３４］） 研究产业结

构变化对经济周期的影响推向更加细微的中间生产

环节。
考虑中间厂商利润最大化的最优价格决定， 中间

厂商的利润函数用制造中间品为计价物品， 以服务中

间厂商为例， 可以写为：

πｓ
ｉ，ｔ（Ｐｓ

ｉ，ｔ）＝ （Ｐｓ
ｉ，ｔＧｓ

ｉ，ｔ－ＷｔＮｓ
ｉ，ｔ－Ｐｓ

ｔＳｓ
ｉ，ｔ－Ｐｍ

ｔ Ｍｓ
ｉ，ｔ） ／ Ｐｍ

ｔ

（３４）

为了讨论价格粘性的上升对货币政策冲击效果造

成的影响， 这里采用 Ｃａｌｖｏ （１９８３） ［２８］ 交错价格调整

策略， 中间品厂商不能灵活地调整每一期价格， 每一

期只有一个固定比例 （１－ϕｓ） 的厂商可以灵活调整

价格， 这意味着有 ϕｓ 的厂商价格将粘在上一期。 由

于中间厂商会粘在自身价格多期， 最优的价格决定是

一个动态问题， 其利润将按 （ βϕｓ） ｒ
ＵＣｓｔ＋ｒ

ＵＣｓｔ

加以折现，

从而最优重置价格 （Ｐ＃，ｓ
ｔ ） 应当使得折现后的利润最

大， 即：

ｍａｘ
Ｐｓｉ，ｔ

Ｅ ｔ ∑
∞

ｒ ＝ ０
（βϕｓ） ｒ

ＵＣｓｔ＋ｒ

ＵＣｓｔ

πｓ
ｉ，ｔ＋ｒ（Ｐｓ

ｉ，ｔ） （３５）

从而服务中间品厂商的最优重置价格为：

Ｐ＃，ｓ
ｔ ＝ ε

ε － １

　
Ｅ ｔ∑

∞

ｒ ＝ ０
（βϕｓ） ｒ Ｕ

ｓ
Ｃ

ＵＣｓｔ

ＭＣｓ
ｔ ＋ｒ

Ｐｍ
ｔ＋ｒ

（Ｐｓ
ｔ ＋ｒ） ε（Ｙｓ

ｔ ＋ｒ ＋ Ｓｓ
ｔ ＋ｒ ＋ Ｓｍ

ｔ＋ｒ）

Ｅ ｔ∑
∞

ｒ ＝ ０
（βϕｓ） ｒ Ｕ

ｓ
ｔ ＋ｒ

ＵＣｓｔ

（Ｐｓ
ｔ ＋ｒ） ε（Ｙｓ

ｔ ＋ｒ ＋ Ｓｓ
ｔ ＋ｒ ＋ Ｓｍ

ｔ＋ｒ）

（３６）

同理， 对于制造中间品的最优重置价格也有：

Ｐ＃，ｍ
ｔ ＝ ε

ε － １

　
Ｅ ｔ∑

∞

ｒ ＝ ０
（βϕｍ） ｒ Ｕ

ｓ
Ｃ

ＵＣｓｔ

ＭＣｓ
ｔ ＋ｒ

Ｐｍ
ｔ＋ｒ

（Ｐｍ
ｔ＋ｒ） ε（Ｙｍ

ｔ＋ｒ ＋ Ｍｓ
ｔ ＋ｒ ＋ Ｍｍ

ｔ＋ｒ）

Ｅ ｔ∑
∞

ｒ ＝ ０
（βϕｍ） ｒ Ｕ

ｓ
ｔ ＋ｒ

ＵＣｓｔ

（Ｐｍ
ｔ＋ｒ） ε（Ｙｍ

ｔ＋ｒ ＋ Ｍｓ
ｔ ＋ｒ ＋ Ｍｍ

ｔ＋ｒ）

（３７）

将上述最优重置价格和粘性价格 （假定未能调

整价格的厂商均按上一期来制定价格） 代入式 （１７）

中， Ｐ ｓ１－ε
ｔ ＝ ∫１－ϕｓ

０
Ｐ ＃，ｓ１－ε

ｔ ｄｉ ＋ ∫１
１－ϕｓ

Ｐ ｓ　 １－ε
ｔ－１ ｄｉ， 利用 Ｃａｌｖｏ

（１９８３） ［２８］关键假设： 子区间的积分恰好是整个区间

［０， １］ 的比例， 且这个比例恰好是子区间的长度。
服务部门和制造部门的最终品价格为：

Ｐｓ１－ε
ｔ ＝（１－ϕｓ）Ｐ ＃， ｓ１－ε

ｔ ＋ϕｓＰ ｓ　 １－ε
ｔ－１ （３８）

Ｐｍ１－ε

ｔ ＝（１－ϕｍ）Ｐ ＃， ｍ１－ε

ｔ ＋ϕｍＰｍ　 １－ε
ｔ－１ （３９）

（三） 市场出清条件

１􀆰 最终品市场。
由中间产品合成加总的最终服务品和制造品全部

构成家庭部门的消费或形成投资：

Ｃｓ
ｔ ＝ Ｙｓ

ｔ ＝ ∫１
０
Ｙ ｓ　 ε－１

ε
ｉ，ｔ ｄｉ[ ]

ε
ε－１ （４０）

Ｃｍ
ｔ ＝ Ｙｍ

ｔ ＝ ∫１
０
Ｙｍ　 ε－１

ε
ｊ，ｔ ｄｊ[ ]

ε
ε－１ （４１）

２􀆰 中间品市场。
中间产品的总产出有三个去向： 一是作为原料被

用来生产自身部门的复合品； 二是作为原料被用来生

产其他部门的复合品； 三是作为原料用来合成最终产

品。 从而有出清条件：

∫１
０
Ｇｓ

ｉ，ｔｄｉ ＝ ∫１
０
Ｓｓ
ｉ，ｔｄｉ ＋ ∫１

０
Ｓｍ
ｊ，ｔｄｊ ＋ ∫１

０
Ｙｓ

ｉ，ｔｄｉ （４２）

９７
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∫１
０
Ｇｍ

ｊ，ｔｄｊ ＝ ∫１
０
Ｍｓ

ｉ，ｔｄｉ ＋ ∫１
０
Ｍｍ

ｊ，ｔｄｊ ＋ ∫１
０
Ｙｍ

ｊ，ｔｄｊ （４３）

３􀆰 劳动力市场出清。
由家庭供给的劳动力恰好满足服务和制造两个部

门的需求， 由于只有中间产品的生产才需要劳动力，
从而有：

Ｎｔ ＝ ∫１
０
Ｎｓ

ｉ，ｔｄｉ ＋ ∫１
０
Ｎｍ

ｊ，ｔｄｊ （４４）

（四） 货币政策冲击

名义总产出为服务部门和制造部门的名义产出之

和， 即有：

Ｐ ｔＹｔ ＝Ｐｓ
ｔＹｓ

ｔ＋Ｐｍ
ｔ Ｙｍ

ｔ （４５）

为了分析货币政策冲击对实际产出的影响， 将基

年的价格设定为 １， 则实际总产出即为部门实际产出

之和， 总的价格指数即为名义产出的 ＧＤＰ 平减指数，
可以分别表达为：

Ｙｔ ＝Ｙｓ
ｔ＋Ｙｍ

ｔ （４６）

Ｐ ｔ ＝
Ｐｓ

ｔＹｓ
ｔ＋Ｐｍ

ｔ Ｙｍ
ｔ

Ｙｔ
（４７）

总的通货膨胀记为 πｔ ＝
Ｐ ｔ

Ｐ ｔ－１
－１， 货币政策冲击定

义为如下泰勒规则形式：

ｉｔ ＝ ρｉ ｉｔ－１＋（１－ρｉ）（ｉ∗＋ϕππｔ＋ϕｙｘｔ）＋εｔ （４８）

其中， ｉｔ、 ｉｔ－１、 ｉ∗分别为当期、 前一期和稳态时刻的

利率； ρｉ 为利率惯性系数， 它指明了当期利率的决定

对于其他变量的依赖程度； ｘｔ 为产出缺口， 可定义为

ｘｔ≡ｌｎＹｔ－ｌｎＹｆ
ｔ， Ｙｆ

ｔ 为价格灵活下的产出； εｔ 为表示利

率的随机扰动项 （即形成货币政策冲击）， 服从均值

为零， 方差为 σ２
ε 的正态分布并遵循 ＩＩＤ 过程。

（五） 服务深化的稳态特征

服务中间品在复合品中的比重随时间增长即服务

深化， 它并不需要借助其他条件， 而是来自制造和服

务两个部门间的生产率差异。 事实上， 这也是

Ｂａｕｍｏｌ （１９６７［３５］， １９８５［３６］ ） 中的基本结论， 即如果

服务部门的生产率慢于制造业部门， 则会导致服务部

门价格上涨， 劳动力向服务部门集中， 进一步致使服

务部门产出占比上升。
为了得到服务深化的稳态表达式， 需要对中间品

和复合品的生产函数做两点假设： ①中间品生产函数

中， 两个部门的劳动收入份额为零， 也即 αｓ ＝αｍ ＝ ０，

这意味着中间品的生产仅为技术 （Ａ） 和复合品 （Ｉ）
的线性函数。 ②在两个部门的复合品函数中， 服务中

间品在两个部门的占比相同， 也即 ωｓ ＝ ωｍ。 据此，
稳态时两个部门的服务中间品在复合品的占比表达

式为：

ＰｓＳｓ

ＰＩｓＩｓ
＝ ＰｓＳｍ

ＰＩｍＩｍ
＝

Ａ１－μ
ｒ

Ａ１－μ
ｒ ＋（１－ω） ／ ω

（４９）

其中， Ａｒ 为制造部门与服务部门的相对生产率， 也

即 Ａｒ≡
Ａｍ

Ａｓ
。 由式 （４９） 可知， 制造部门和服务部门

的服务深化程度是两个部门相对生产率 （Ａｒ） 的函

数， 且依赖于两个参数， 包括服务中间品在复合品中

的份额 ω 和服务中间品与制造中间品的替代弹性 μ。
对式 （４９） 求微分得到服务深化与相对生产率的变

动关系如下：

ｄ
ＰｓＳｓ

ＰＩｓＩｓ
æ

è
ç

ö

ø
÷

ｄＡｒ
＝
ｄ

ＰｓＳｍ

ＰＩｍＩｍ
æ

è
ç

ö

ø
÷

ｄＡｒ
＝
ω（１－ω）（１－μ）Ａ－μ

ｒ

［ωＡ１－μ
ｒ ＋（１－ω）］ ２ （５０）

当且仅当替代弹性小于 １ 时， 两个部门的服务深

化程度与相对生产率成正相关关系。 在其他条件不变

的情形下， 制造部门的生产率相对于服务部门提高，
服务中间品作为一种要素在中间生产环节的占比越来

越大， 制造部门、 服务部门甚至整个经济体均会经历

一个服务深化的过程。 然而服务中间品与制造中间品

的替代弹性小于 １， 它作为论证服务业成本病的关键

假设已经被很多文献 （Ｎｏｒｄｈａｕｓ， ２００８［３７］； 宋建和郑

江淮， ２０１７［３８］） 论证成立。

五、 服务深化改变货币政策冲击效果的理论分析

（一） 参数较准

模型参数的校准一方面来自相关的文献， 另一方

面来自对数据的估算， 在保证参数与典型事实相符合

的同时， 也让参数与 １９８１ 年到 ２０１０ 年部门投入产出

结构变化相匹配。
首先， 利用 １９８１ 年和 ２０１０ 年 ３７ 部门的投入产

出数据， 其中包括部门总产出和中间投入， 按照北美

产业分类系统 （Ｎｏｒｔｈ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｃｌａｓｓｉｆｉｃａｔｉｏｎ
Ｓｙｓｔｅｍ） 将 ３７ 个部门划分为 ３ 类， 能源业部门、 制

造业部门和服务业部门， 重点关注后两者。 为了和模

型的设定保持一致， 总产出由中间投入和劳动组成。
计算各部门的中间投入占其总产出的比重， 剩余份额
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即为劳动报酬的份额， 并对其求平均值。 其中， 制造

业部门平均中间投入占比为 ０􀆰 ７５３ １， 则劳动收入份

额 αｍ 为 ０􀆰 ２４６ ９； 服务业部门的平均中间投入占比为

０􀆰 ４６１ ４， 劳动收入份额 αｓ 为 ０􀆰 ５３８ ６。
服务深化依赖于制造中间品和服务中间品的替代

弹性， 相关文献 （Ｎｏｒｄｈａｕｓ， ２００８［３７］； 宋健和郑江

淮， ２０１７［３８］） 认为两者之间的替代弹性小于 １ 的事

实无可争议。 这里引用胡绍波等 （ ２０１９） ［３９］ 利用

２００３ 年到 ２０１４ 年全国及区域数据对两者替代弹性的

估算结果， 农业部门、 制造业部门和服务业部门三个

产业部门之间的替代弹性均小于 １。 其中， 制造业部

门和服务业部门之间的替代弹性全国平均水平为

０􀆰 ６０５， 东中西部略有差异分别为 ０􀆰 ３７５、 ０􀆰 ６７６、
０􀆰 ７７０。 ２００９ 年之前的替代弹性为 ０􀆰 ４３６， ２００９ 年之

后为 ０􀆰 ４３７。 这里本文将制造中间品和服务中间品的

替代弹性设定为 ０􀆰 ５， 对应的将消费领域中制造品和

消费品的替代弹性设定 μ 为 ０􀆰 ４， 这样的取值落在

Ｄｕａｒｔｅ 和 Ｒｅｓｔｕｃｃｉａ （２０１０） ［４０］得到的最大替代弹性 ｖ
为 ０􀆰 ８ 和 Ｈｅｒｒｅｎｄｏｒｆ 等 （２０１３） ［４１］ 得到的 ｖ 为 ０􀆰 ００２
的区间之内。

给定制造中间品和服务中间品的替代弹性， 服务

深化依赖于两个部门相对生产率的差异。 为了对比服

务深化前后 １９８１ 年和 ２０１０ 年的两个稳态时刻， 货币

政策冲击对部门产出、 通货膨胀以及总产出、 总通胀

的影响， 使用 １９８１ 年至 ２０１０ 年的投入产出数据， 利

用数据包络分析 （ＤＥＡ） 计算部门间的生产率。 并将

１９８１ 年的生产率设定为基准单位 １， ２０１０ 年制造业部门

和服务业部门的生产率分别为： Ａｍ
２０１０ ＝２􀆰 ２５， Ａｓ

２０１０ ＝１􀆰 ９７。
家庭的效用函数中的服务品消费占比为 ω， 以及

中间生产环节中， 服务中间品在制造复合品和服务复

合品生产函数中的占比为 ωｍ、 ωｓ， 这些参数联合决

定了家庭消费的组成结构和部门中间生产的投入产出

结构， 它们的校准应当使得模型与实际数据相匹配。
给定 ２０１０ 年制造部门和服务部门的生产率 Ａｍ

２０１０ 和

Ａｓ
２０１０， 其中包括服务消费占比 ４３􀆰 ２３％， 服务中间品

在服务复合品和制造复合品的占比分别为 ６２􀆰 ９８％和

１９􀆰 ７２％。 同理， 设定 １９８１ 年的生产率， 其中包括服

务中间品在服务复合品和制造复合品的占比分别为

４１􀆰 １２％、 １１􀆰 ６９％。 满足以上数据条件， 模型的参数

分别取值为： ω＝ ０􀆰 １３， ωｍ ＝ ０􀆰 ６３， ωｓ ＝ ０􀆰 ２５。
货币政策冲击遵循泰勒规则， 规则的参数设定与

单强等 （２０２０） ［４２］对中国货币政策的经验模拟一致。

设定名义利率惯性系数 ρｉ ＝ ０􀆰 ８， 对通货膨胀和产出

缺口的调整参数分别为 ϕπ ＝ １􀆰 ２， ϕｙ ＝ １。 货币政策

冲击的标准差为 ０􀆰 １。 新凯恩斯的框架下， 部门的价

格存在粘性， 根据 Ｂｉｌｓ 和 Ｋｌｅｎｏｗ （２００４） ［２１］、 Ｋｌｅｎｏｗ
和 Ｋｒｙｖｔｓｏｖ （２００８）［２２］、 Ｎａｋａｍｕｒａ 和 Ｓｔｅｉｎｓｓｏｎ （２００８）［３］

的估计， 服务部门价格调整周期中位数约为 ８ 至 １３
个月， 制造部门约为 ３􀆰 ２ 个月。 不妨将服务部门的价

格调整周期设为 １２ 个月， 制造业部门为 ３ 个月， 这

意味着 ϕｓ ＝ ０􀆰 ７５， ϕｍ ＝ ０􀆰 ２５。
关于折旧率的选取， 根据田友春 （２０１６） ［４３］对中

国 １９９０—２０１４ 年多个产业部门的折旧率估计， 服务

部门和制造部门的加权平均折旧率区间分别为 ［５％，
７％］、 ［９％， １０％］， 社会总折现率为 ［７％， ８％］，
这里取折现率 δ ＝ ８％。 为了得到资本调整成本， 本

文将通过一个 ＳＶＡＲ 模型判断名义利率的变动对于

制造部门和服务部门产出的变化对比来决定资本的

调整成本大小。 利用 ２０１２—２０２０ 年制造部门和服

务部门的通胀、 实际产出和名义利率的数据， 通过

ＳＶＡＲ 模型， 假设提高货币政策冲击使得名义利率

提高一个单位， 会使得部门实际产出和通胀下降，
制造部门的产出下降的幅度是服务部门的约 ２􀆰 ７
倍。 为了使得模型与数据相匹配， 设定资本调整成

本为 χ＝ ２􀆰 ７。
消费者效用函数的参数校准中， 风险回避系数

σ＝ ２， 劳动跨期替代弹性 ξ ＝ ２（李力等， ２０２０［４４］ ），

闲暇的边际效用 ψ ＝ ２ 以匹配为稳态的劳动供给 Ｎ ＝
０􀆰 ３３。 主观贴现因子为 β ＝ ０􀆰 ９９５， 这意味着均衡时

刻的年利率为 ２％。 制造部门最终品的合成中， 制造

中间品之间替代弹性与服务部门一致为 ε ＝ １７􀆰 ７ （张
佐敏， ２０１３［４５］）。

（二） 服务深化对货币政策冲击效果改变的图像

模拟

由式 （４３） 可知， 当制造业部门和服务业部门

的相对生产率提高时， 制造中间品与服务中间品的替

代弹性小于 １ 是服务深化的必要条件。 将满足该条件

记作 “存在服务深化”， 并在下面的图像模拟中， 图

例统一用带圈的虚线表示； 不满足该条件的记作

“不存在服务深化”， 图例统一用长虚线表示。 为了

研究服务深化的特征及其对货币政策冲击效果的改

变， 将对比以下内容： ①存在服务深化与否， 服务中

间品在两个部门的复合品占比是否升高， 据此可以得

到图 ５； ②对比存在服务深化时， 两个部门的通货膨
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胀、 边际成本对货币政策冲击的响应与不存在服务深

化时有何区别， 据此可以得到图 ６ 和图 ７； ③对比存

在服务深化与否， 总通货膨胀对货币政策正向冲击的

响应有何区别， 据此可以得到图 ８。
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图 ５　 部门相对生产率与部门间的服务深化程度

1.40

1.36

1.38

1.34

1.32

1.28

1.30

1.26 1.0 1.1 1.2 1.3 1.4 1.5 1.6 1.7 1.8 1.9 2
FK,�*�(

����#�
�����#��

E
F
K
E
B
6
5
(
U
%
U

0.420

0.410

0.415

0.405

0.400

0.390

0.395

0.385

0.3801.0 1.1 1.2 1.3 1.4 1.5 1.6 1.7 1.8 1.9 2
FK,�*�(

����#�
�����#��

�
F
K
E
B
6
5
(
U
%
U

U�U�EFKE5�,�*�( U2U��FKE5�,�*�(

图 ６　 部门间通货膨胀率与部门相对生产率
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图 ７　 部门间边际成本与部门相对生产率

　 　 具体地， 图 ５ 中的 （１） 和 （２） 分别表示服务

中间品在制造复合品和服务复合品的比重随部门的相

对生产率变化的趋势图。 在 （１） 和 （２） 中， 存在

服务深化的带圈曲线值均随着部门的相对生产率的提

高而上升， 表明服务中间品在制造复合品和服务复合

品的占比均随部门的相对生产率提高而增加。 对于不

存在服务深化的长虚线则表现为水平状， 不随部门的

相对生产率变化， 这意味着服务中间品在制造复合品

和服务复合品的占比与部门的相对生产率无关。 这主

要是因为不存在服务深化时， 制造复合品和服务复合
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品由原来的 ＣＥＳ 函数退化为 ＣＤ 函数， 服务中间品在

其中的占比变为常数， 不再是相对生产率的函数。
图 ６ 中的 （１） 和 （２） 分别表示当中央银行考

虑降低名义利率， 制造部门和服务部门的通货膨胀对

货币政策冲击的响应在存在服务深化与不存在服务深

化的区别。 在图 ６ 的 （１） 和 （２） 中， 随着部门相

对生产率提高， 不论制造部门和服务部门是否存在服

务深化， 两个部门的通货膨胀均有所下降， 但存在服

务深化的情形比不存在服务深化的情形通货膨胀下降

幅度更多， 并随着部门生产率扩大。 其中， 对于制造

部门而言， 没有服务深化时通货膨胀的下降幅度约为

有服务深化时的 ２ ／ ３。 对于服务部门而言， 没有服务

深化时通货膨胀的下降程度约为有服务深化时的

７０％。 存在服务深化与否， 两个部门的通货膨胀对积

极货币政策冲击的响应截然不同的原因在于： 当中央

银行实施积极货币政策时， 降低利率刺激部门间的投

资和消费， 部门需求上升使得两个部门产生一定程度

的通货膨胀， 但部门相对生产率提高加深了两个部

门间的服务深化程度， 进一步增加了制造部门和服

务部门的价格粘性， 降低部门间的价格上调能力，
从而降低了制造部门和服务部门的通货膨胀水平。
值得注意的是， 图 ６ 的 （１） 和 （２） 中， 当不存在

服务深化时， 应对扩张的货币政策冲击， 通货膨胀

也会有所下降。 这可能是因为虽然服务深化的通道

被关闭， 但是服务品作为消费品在最终产品环节

（家庭消费领域） 增加值占比上升， 进而提高部门

价格粘性， 降低了正向货币冲击下通货膨胀的程

度， 尽管这一作用相对较小 （ Ｃａｒｖａｌｈｏ， ２００６［２９］；
Ｂｏｕａｋｅｚ 等， ２００９［３０］， ２０１１［３２］， ２０１４［３２］； Ｉｍｂｓ 等，
２０１１［３３］； Ｐａｓｔｅｎ 等， ２０２０［３４］）。

在面对积极货币政策冲击时， 服务深化是如何通

过增加价格粘性使得制造部门和服务部门的通货膨胀

程度下降， 这里通过两个部门的边际成本随部门相对

生产率提高而变化来加以解释， 如图 ７ 所示。 图 ７ 中

（１） 和 （２） 分别表示中央银行考虑降低名义利率，
制造部门和服务部门的边际成本对货币政策冲击的响

应在存在服务深化与不存在服务深化的区别。 其中，
对于制造部门， 存在服务深化时其边际成本下降程度

是其不存在服务深化时的 ６ 倍。 而不存在服务深化

时， 应对货币的正向冲击该部门的边际成本几乎没有

下降。 在服务部门， 不论存在服务深化与否， 当利率

下调时， 该部门的边际成本均会随部门相对生产率提

高而下降。 存在服务深化与不存在服务深化相比， 虽

然前者的边际成本下降幅度约为后者的 １０％， 但是两

者的绝对数值差别很小， 几乎可以忽略不计。 值得注

意的是， 图 ７ 的 （１） 和 （２） 中， 当不存在服务深化

时， 应对扩张的货币政策冲击， 两个部门的边际成本

也会有所下降。 原因与上面对通货膨胀的分析近似，
可能是增加值层面的产业结构变化导致 （Ｃａｒｖａｌｈｏ，
２００６［２９］； Ｂｏｕａｋｅｚ 等， ２００９［３０］， ２０１１［３１］， ２０１４［３２］；
Ｉｍｂｓ 等， ２０１１［３３］； Ｐａｓｔｅｎ 等， ２０２０［３４］）。

图 ８ 表示的是当中央银行考虑降低名义利率， 总

通货膨胀对货币政策冲击的响应在存在服务深化与不

存在服务深化的区别。 图 ８ 表明， 当经济体存在服务

深化并且深化程度随部门相对生产率提高而上升时的

总通货膨胀与没有服务深化时相比， 通货膨胀的程

度更低， 并且后者的下降幅度约为前者下降幅度的

６０％。 尽管没有服务深化时， 服务品作为消费品在

最终产品环节 （家庭消费领域） 增加值占比上升也

会提高经济结构的粘性， 进而降低正向货币冲击下通

货 膨 胀 的 程 度 （ Ｃａｒｖａｌｈｏ， ２００６［２９］； Ｂｏｕａｋｅｚ 等，
２００９［３０］， ２０１１［３１］， ２０１４［３２］； Ｉｍｂｓ 等， ２０１１［３３］；
Ｐａｓｔｅｎ 等， ２０２０［３４］）， 但这一作用与服务深化作用相

比较小。
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图 ８　 总通货膨胀与部门相对生产率

（三） 服务深化对货币政策冲击效果改变的量化

模拟

为了进一步量化服务深化对货币政策冲击效果的

改变和其他因素对货币政策冲击效果的改变， 并对二

者做相应的对比， 我们利用是否满足制造中间品与服

务中间品的替代弹性小于 １ 这一服务深化的必要条件

来构建一个基准模型和反事实模型。 在基准模型中

３８
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（存在服务深化）， 以 １９８１ 年为时间起点， ２０１０ 年为

时间终点①， 并对两个时刻施加相同规模的正向货币

政策冲击 （不妨令名义利率下降 １％）， 对比 １９８１ 年

各宏观变量 （实际总产出、 部门实际产出、 部门通

货膨胀、 部门边际成本） 对冲击的响应与 ２０１０ 年这

些变量对冲击的响应， 同一变量的响应差别即为服务

深化对货币政策效果的改变； 作为对比， 在反事实模

型中 （不存在服务深化） 重复该过程， 同一变量的

响应差别即为其他因素导致的货币政策效果改变。 基

于此， 本文可以比较服务深化对货币政策效果的改变

与其他因素对货币政策效果改变的大小。 根据以上得

到表 １。

表 １ 各宏观变量对货币政策冲击的响应

基准模型 （存在服务深化） 反事实模型 （不存在服务深化）

１９８１ 稳态 ２０１０ 稳态 占比† １９８１ 稳态 ２０２０ 稳态 占比

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

总通货膨胀 １􀆰 ２３％ ０􀆰 ６７％ ０􀆰 ５４１ １􀆰 ０６％ ０􀆰 ７９％ ０􀆰 ７４５

实际总产出 １􀆰 ５５％ １􀆰 ８５％ １􀆰 １９５ １􀆰 ６１％ １􀆰 ８１％ １􀆰 １２５

服务部门通货膨胀 ０􀆰 ４１％ ０􀆰 ４０％ ０􀆰 ９８０ ０􀆰 ４４％ ０􀆰 ４３％ ０􀆰 ９９７

制造部门通货膨胀 １􀆰 ４０％ １􀆰 ３０％ ０􀆰 ９２８ １􀆰 ２４％ １􀆰 ２２％ ０􀆰 ９８２

服务部门边际成本 ２􀆰 ４３％ ２􀆰 ３３％ ０􀆰 ９５９ ２􀆰 ５３％ ２􀆰 ４８％ ０􀆰 ９８１

制造部门边际成本 １􀆰 ６２％ １􀆰 ４８％ ０􀆰 ９１８ １􀆰 ３５％ １􀆰 ３２％ ０􀆰 ９８０

服务部门实际产出 ０􀆰 ７６％ ０􀆰 ７７％ １􀆰 ０１２ ０􀆰 ７３％ ０􀆰 ７２％ ０􀆰 ９８９

制造部门实际产出 ２􀆰 ２２％ ２􀆰 ４７％ １􀆰 １１６ ２􀆰 ３０％ ２􀆰 ３０％ １􀆰 ００１

　 　 注： † 这里的占比是指货币政策冲击下 ２０１０ 年各变量的稳态值与对应的 １９８０ 年各变量的稳态值作商。

　 　 在表 １ 中， 总通货膨胀在基准模型 （存在服务

深化） 中， 当名义利率下调 １％， 通货膨胀率由 １９８１
年 的 １􀆰 ２３％ 下 降 至 ２０１０ 年 的 ０􀆰 ６７％， 下 降 了

０􀆰 ５６％。 在反事实的模型 （不存在服务深化） 中，
总通货膨胀虽然也从 １􀆰 ０６％下降至 ０􀆰 ７９％， 下降了

０􀆰 ２７％， 但下降幅度远小于存在服务深化时的情形。
由此可见， 服务深化缓解了由于名义利率下调而造成

的通货膨胀程度， 可以解释下调程度的一半左右。 另

外， 实际总产出也在服务深化的条件下对于货币政策

刺激有更显著的响应， 表现出更高的增长， 从 １９８１
年的 １􀆰 ５５％增长到 ２０１０ 年的 １􀆰 ８５％， 增长了 ３０ 个基

点， 对应的无服务深化情形下实际总产出只增长 ２０
个基点， 前者较后者多增长了 １０ 个基点， 约占增长

总额的 １ ／ ３。 由总通货膨胀和实际总产出对于货币政

策冲击的响应变化可知， 经济总体的服务深化提高了

整个经济体的价格粘性， 使得面对名义利率下降时，
货币政策的产出刺激作用更加明显， 同时为之付出的

通货膨胀上升的代价更小， 这表明对货币政策的冲击

效果在服务深化的影响下发生显著改变。
服务深化的作用对货币政策冲击效果的改变不但

显著地表现在经济总体层面如总通货膨胀和实际总产

出中， 还表现在部门实际产出和通货膨胀上。 在基准

模型中， 名义利率下降 １％时， 服务部门和制造部门

的通货膨胀分别由 １９８１ 年的 ０􀆰 ４１％、 １􀆰 ４０％下降至

２０１０ 年的 ０􀆰 ４０％、 １􀆰 ３０％， 下降幅度均为 １０ 个基

点。 在反事实模型 （不存在服务深化） 中， 两个部

门的通货膨胀仅下降 １０ 个基点和 ２ 个基点。 部门通

货膨胀下调主要通过部门的边际成本通道， 服务深化

提升了部门间对服务中间品的使用， 增强部门间的价

格粘性， 降低了两个部门边际成本对名义利率下降的

刺激反应， 进一步表现为部门通货膨胀的下调。 具体

地， 在基准模型中， 服务和制造部门边际成本分别下

降 １０ 个基点和 １４ 个基点， 但在反事实模型中， 两者

只分别下降 ５ 个基点和 ３ 个基点。 服务深化还进一步

４８

① 考虑选择的时间点是 １９８１ 年和 ２０１０ 年的理由有两条： 一是可获得的、 且具有时间连续性的产业部门投入产出表从这一年开始， 其本身可以

近似作为中国经济改革的开端。 选择 ２０１０ 年是因为 Ｗｏｒｌｄ ＫＬＥＭ ｄａｔａ 数据库对于中国连续的投入产出表暂时更新到 ２０１０ 年， 虽然中国国家

投入产出协会公布了 ２０１２ 和 ２０１７ 版的投入产出表， 但是这样不连贯的数据对于采用 ＤＥＡ 方法来校准部门相对生产率比较困难， 另外， 选择

２０１０ 年则可以回避因为 ２００８ 年之后各国普遍量化宽松的政策的影响。 二是 １９８１ 年属于改革开放初期， 制造业部门和服务业部门的相对生产

率差异不大， 几乎不存在服务深化， 但积累到 ２０１０ 年， 两个部门的相对生产率差异较大会形成较高的服务深化水平。
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提高了部门实际产出， 制造部门和服务部门的实际产

出分别提高 ２５ 个基点和 １ 个基点， 而当没有服务深

化时， 名义利率的下降却几乎没有带来任何实际产出

刺激变化甚至还有可能面临实际产出衰退。

六、 结论与政策建议

本文通过对中国产业结构变迁的梳理， 发现产业

结构由制造业部门向服务业部门转型升级的过程中，
伴随着两个部门中间生产结构服务日益密集化的特

征。 具体表现为服务品和制造品同作为两个部门的生

产要素， 但两个部门对服务品的使用占比随时间累积

不断提高。 由于服务品的价格粘性高于制造品， 两个

部门对服务品的使用比例逐渐提高使得两个部门的价

格粘性增加， 同时经济总体的价格粘性也随之升高。
部门和总体价格粘性升高降低了应对货币政策冲击时

的价格调整能力， 继而改变部门和总体的实际产出和

通货膨胀对货币政策冲击的响应。 利用 １９９６—２０２０
年的实际产出， 消费者价格指数和名义利率数据找到

了一个经验性的证据。
为了说明服务深化提升部门和经济总体的价格粘

性进而改变货币政策冲击效果的机制， 利用两部门新

凯恩斯模型阐述了服务深化的动力来源于制造部门和

服务部门的生产率差异这一外生变量， 并且该结论的

成立仅依赖于制造中间品和服务中间品替代弹性小于

１ 的合理假设。 本文根据是否满足这一合理假设构建

了基准模型和反事实模型。 在基准模型中， 两个部门

的生产率差异扩大， 服务深化发生， 进而提高两个部

门和经济总体的价格粘性， 当面临名义利率上升的货

币政策冲击时， 制造部门和服务部门的通货膨胀通过

边际成本的渠道快速下降。 但在制造中间品和服务中

间品替代弹性等于 １ 的反事实模型中， 服务深化以及

通货膨胀经边际成本渠道快速下降的现象均不存在。
为了量化服务深化对货币政策冲击效果的改变， 对比

１９８１ 年和 ２０１０ 年稳态时刻的实际总产出、 总通货膨

胀、 部门实际产出、 部门通货膨胀及边际成本对名义

利率下降 １％的脉冲响应在基准模型 （存在服务深

化） 和反事实模型 （不存在服务深化） 的区别。 结

果发现， 在基准模型 （存在服务深化） 中， ２０１０ 年

的实际总产出和部门实际产出相对于 １９８１ 年提升更

多的同时， 总通货膨胀和部门通货膨胀却有所下降，
并且这种下降主要依赖边际成本下降渠道。 这意味着

１９８１ 年到 ２０１０ 年 ３０ 年服务深化过程使得同样的刺

激性货币政策冲击以较小的通货膨胀代价获得了更大

的产出刺激， 这一刺激作用不但在实际总产出和总通

货膨胀上成立， 在部门实际产出和通货膨胀上也

成立。
本文通过一个经验性证据和理论模型说明了长期

的经济结构变迁尤其是产业内部的投入产出结构变化

对货币政策冲击效果的影响。 服务深化提高经济体的

价格粘性， 进而改变了货币政策冲击对实际产出和通

货膨胀的作用。 当中央银行实施积极的货币政策时，
服务深化在刺激实际产出增加的同时降低了通货膨胀

的程度。 当实施紧缩性货币政策削减需求时， 由于价

格粘性的增加， 降低了实际产出和物价收缩程度。 这

一发现可以为产业结构调整和货币政策实施提供一些

参考。
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１４１５－１４６４．
［４］ 侯成琪， 龚六堂 􀆰 部门价格粘性的异质性与货币政策的传导 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０１４ （７）： ２３－４４．
［５］ Ｂｕｒｎｓ Ａ􀆰 Ｐｒｏｇｒｅｓｓ ｔｏｗａｒｄｓ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｓｔａｂｉｌｉｔｙ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９６０， ５０ （３）： ４４４．
［６］ Ｃａｒｖａｌｈｏ Ｖ， Ｇａｂａｉｘ Ｘ􀆰 Ｔｈｅ Ｇｒｅａｔ Ｄｉｖｅｒｓｉｆｉｃａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｉｔｓ Ｕｎｄｏｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， １０３ （５）： １６９７－１７２７．
［７］ Ｍｏｒｏ Ａ􀆰 Ｔｈｅ Ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ Ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ａｎｄ Ｓｅｒｖｉｃｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｄｅｃｌｉｎｅ ｉｎ ｔｈｅ ＵＳ ＧＤＰ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｄｙ⁃

ｎａｍｉｃｓ， ２０１２， １５ （３）： ４０２－４１５．
［８］ Ｅｇｇｅｒｓ Ａ， Ｉｏａｎｎｉｄｅｓ Ｙ Ｍ􀆰 Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ Ｏｕｔｐｕｔ Ｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ Ｓｔａｂｉｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ ＵＳ Ｏｕｔｐｕｔ Ｇｒｏｗｔｈ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００６， ２８

（３）： ５８５－５９５．
［９］ Ｂｕｒｒｅｎ Ｄ， Ｎｅｕｓｓｅｒ Ｋ􀆰 Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ Ｓｅｃｔｏｒａｌ Ｓｈｉｆｔｓ ｉｎ ｔｈｅ Ｄｅｃｌｉｎｅ ｏｆ Ｒｅａｌ ＧＤＰ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ［Ｊ］􀆰 Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｄｙｎａｍｉｃｓ， ２０１３， １７ （３）： ４７７－５００．
［１０］ 张云， 张四灿 􀆰 产业结构升级对中国经济波动的影响———基于三部门新凯恩斯模型的分析 ［Ｊ］􀆰 商业经济与管理， ２０１８ （７）： ８３－９７．

５８
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［１１］ 张四灿， 张云 􀆰 稳健货币政策． 产业升级与中国经济波动 ［Ｊ］􀆰 郑州大学学报 （哲学社会科学版）， ２０２０ （４）： ５７－６１．
［１２］ 张居营， 周可 􀆰 产业结构升级对中国经济波动的 “稳定器” 效应———基于部门价格粘性异质性视角的动态分析 ［ Ｊ］ 􀆰 经济问题探索，

２０１９ （１２）： １７２－１８０．
［１３］ Ｆｌａｍｉｎｉ Ａ， Ａｓｃａｒｉ Ｇ， Ｒｏｓｓｉ Ｌ􀆰 Ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ Ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ， Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ ｉｎ Ｐｒｉｃｅ Ｓｔｉｃｋｉｎｅｓｓ， ａｎｄ ｔｈｅ Ｇｒｅａｔ Ｍｏｄｅｒａｔｉｏｎ ［Ｚ］􀆰 Ｕｎｉｖｅｒｓｉｔｙ ｏｆ Ｐａｖｉａ，

Ｄｅｐａｒｔｍｅｎｔ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ａｎｄ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ􀆰 Ｄｙｎａｒｅ ｗｏｒｋｉｎｇ ｐａｐｅｒ ｆｒｏｍ ＣＥＰＲＥＭＡＰ， ２０１２．
［１４］ Ｖｅｒｍｅｕｌｅｎ Ｐ， Ｄｉａｓ Ｄ Ａ， Ｄｏｓｓｃｈｅ Ｍ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｐｒｉｃｅ Ｓｅｔｔｉｎｇ ｉｎ ｔｈｅ Ｅｕｒｏ Ａｒｅａ： Ｓｏｍｅ Ｓｔｙｌｉｚｅｄ Ｆａｃｔｓ ｆｒｏｍ Ｉｎｄｉｖｉｄｕａｌ Ｐｒｏｄｕｃｅｒ Ｐｒｉｃｅ Ｄａｔａ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ

ｏｆ Ｍｏｎｅｙ Ｃｒｅｄｉｔ ａｎｄ Ｂａｎｋｉｎｇ， ２０１２， ４４ （８）： １６３１－１６５０．
［１５］ 霍东星， 方显仓 􀆰 中间品价格对价格粘性的影响———基于动态随机一般均衡模型的研究 ［Ｊ］􀆰 上海经济研究， ２０２０ （４）： ４１－５３．
［１６］ 张成思 􀆰 中国 ＣＰＩ 通货膨胀率子成分动态传导机制研究 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２００９ （１１）： ３－１２．
［１７］ 鄢莉莉， 吴利学 􀆰 投入产出结构、 行业异质性与中国经济波动 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０１７ （８）： ３－２８．
［１８］ 何平， 陈丹丹， 贾喜越 􀆰 产业结构优化研究 ［Ｊ］􀆰 统计研究， ２０１４ （７）： ３１－３７．
［１９］ 韩永辉， 黄亮雄， 王贤彬 􀆰 产业结构优化升级改进生态效率了吗？ ［Ｊ］􀆰 数量经济技术经济研究， ２０１６ （４）： ４０－５９．
［２０］ 穆怀中， 吴鹏 􀆰 城镇化、 产业结构优化与城乡收入差距 ［Ｊ］􀆰 经济学家， ２０１６ （５）： ３７－４４．
［２１］ Ｂｉｌｓ Ｍ， Ｋｌｅｎｏｗ Ｐ Ｊ􀆰 Ｓｏｍｅ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｏｎ ｔｈｅ Ｉｍｐｏｒｔａｎｃｅ ｏｆ Ｓｔｉｃｋｙ Ｐｒｉｃｅｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｐｏｌｉｔｉｃａｌ Ｅｃｏｎｏｍｙ， ２００４， １１２ （５）： ９４７－９８５．
［２２］ Ｋｌｅｎｏｗ Ｐ Ｊ， Ｋｒｙｖｔｓｏｖ Ｏ􀆰 Ｓｔａｔｅ⁃ｄｅｐｅｎｄｅｎｔ ｏｒ Ｔｉｍｅ⁃ｄｅｐｅｎｄｅｎｔ Ｐｒｉｃｉｎｇ： Ｄｏｅｓ Ｉｔ Ｍａｔｔｅｒ ｆｏｒ Ｒｅｃｅｎｔ ＵＳ Ｉｎｆｌａｔｉｏｎ？ ［Ｊ］􀆰 Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２００８， １２３ （３）： ８６３－９０４．
［２３］ Ｓｉｍｓ Ｃ Ａ􀆰 Ｉｎｔｅｒｐｒｅｔｉｎｇ ｔｈｅ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｔｉｍｅ⁃ｓｅｒｉｅｓ Ｆａｃｔｓ ⁃ ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ⁃ｐｏｌｉｃｙ ［Ｊ］􀆰 Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９９２， ３６ （５）： ９７５－１０００．
［２４］ Ｕｈｌｉｇ Ｈ􀆰 Ｗｈａｔ Ａｒｅ ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ ｏｎ Ｏｕｔｐｕｔ？ Ｒｅｓｕｌｔｓ ｆｒｏｍ ａｎ Ａｇｎｏｓｔｉｃ Ｉｄｅｎｔｉｆｉｃａｔｉｏｎ Ｐｒｏｃｅｄｕｒｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍ⁃

ｉｃｓ， ２００５， ５２ （２）： ３８１－４１９．
［２５］ 张雪莹， 王聪聪， 向丽锦． 政府债务、 货币政策冲击与宏观经济波动———基于 ＤＳＧＥ 模型的分析 ［Ｊ］ 􀆰 宏观经济研究， ２０２０ （１０）： ５－

１６， ７０．
［２６］ 刘玄， 王剑． 货币政策传导地区差异： 实证检验及政策含义 ［Ｊ］􀆰 财经研究， ２００６ （５）： ７０－７９．
［２７］ 郝大鹏， 王博， 李力． 美联储政策变化、 国际资本流动与宏观经济波动 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０２０ （７）： ３８－５６．
［２８］ Ｃａｌｖｏ Ｇ Ａ􀆰 Ｓｔａｇｇｅｒｅｄ Ｐｒｉｃｅｓ ｉｎ ａ Ｕｔｉｌｉｔｙ⁃Ｍａｘｉｍｉｚｉｎｇ Ｆｒａｍｅｗｏｒｋ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， １９８３， １２ （３）： ３８３－３９８．
［２９］ Ｃａｒｖａｌｈｏ Ｃ􀆰 Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｉｔｙ ｉｎ Ｐｒｉｃｅ Ｓｔｉｃｋｉｎｅｓｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｒｅａｌ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｓｈｏｃｋｓ ［Ｊ］􀆰 Ｆｒｏｎｔｉｅｒｓ ｏｆ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００６， ２ （１）： １－５８．
［３０］ Ｂｏｕａｋｅｚ Ｈ， Ｃａｒｄｉａ Ｅ， Ｒｕｇｅ⁃Ｍｕｒｃｉａ Ｆ Ｊ􀆰 Ｔｈｅ Ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ ａ Ｍｕｌｔｉｓｅｃｔｏｒ Ｅｃｏｎｏｍｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ，

２００９， ５０ （４）： １２４３－１２６６．
［３１］ Ｂｏｕａｋｅｚ Ｈ， Ｃａｒｄｉａ Ｅ， Ｒｕｇｅ⁃Ｍｕｒｃｉａ Ｆ Ｊ􀆰 Ｄｕｒａｂｌｅ Ｇｏｏｄｓ， Ｉｎｔｅｒ⁃ｓｅｃｔｏｒａｌ Ｌｉｎｋａｇｅｓ ａｎｄ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｄｙｎａｍｉｃｓ ＆ Ｃｏｎ⁃

ｔｒｏｌ， ２０１１， ３５ （５）： ７３０－７４５．
［３２］ Ｂｏｕａｋｅｚ Ｈ， Ｃａｒｄｉａ Ｅ， Ｒｕｇｅ⁃Ｍｕｒｃｉａ Ｆ Ｊ􀆰 Ｓｅｃｔｏｒａｌ Ｐｒｉｃｅ Ｒｉｇｉｄｉｔｙ ａｎｄ Ａｇｇｒｅｇａｔｅ Ｄｙｎａｍｉｃｓ ［Ｊ］􀆰 Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１４， ６５： １－２２．
［３３］ Ｉｍｂｓ Ｊ， Ｊｏｎｄｅａｕ Ｅ， Ｐｅｌｇｒｉｎ Ｆ􀆰 Ｓｅｃｔｏｒａｌ Ｐｈｉｌｌｉｐｓ Ｃｕｒｖｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ａｇｇｒｅｇａｔｅ Ｐｈｉｌｌｉｐｓ Ｃｕｒｖｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１１， ５８ （４）： ３２８－３４４．
［３４］ Ｐａｓｔｅｎ Ｅ， Ｓｃｈｏｅｎｌｅ Ｒ， Ｗｅｂｅｒ Ｍ􀆰 Ｔｈｅ Ｐｒｏｐａｇａｔｉｏｎ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ Ｓｈｏｃｋｓ ｉｎ ａ Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｏｕｓ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｏｎ Ｅｃｏｎｏｍｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０２０， １１６： １－２２．
［３５］ Ｂａｕｍｏｌ Ｗ Ｊ􀆰 Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ｏｆ Ｕｎｂａｌａｎｃｅｄ Ｇｒｏｗｔｈ： Ｔｈｅ Ａｎａｔｏｍｙ ｏｆ Ｕｒｂａｎ Ｃｒｉｓｉｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， １９６７， ５７ （ ３）：

４１５－４２６．
［３６］ Ｂａｕｍｏｌ Ｗ Ｊ， Ｂｌａｃｋｍａｎ Ｓ Ａ Ｂ， Ｗｏｌｆｆ Ｅ Ｎ􀆰 Ｕｎｂａｌａｎｃｅｄ Ｇｒｏｗｔｈ Ｒｅｖｉｓｉｔｅｄ⁃Ａｓｙｍｐｔｏｔｉｃ Ｓｔａｇｎａｎｃｙ ａｎｄ Ｎｅｗ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅ⁃

ｖｉｅｗ， １９８５， ７５ （４）： ８０６－８１７．
［３７］ Ｎｏｒｄｈａｕｓ Ｗ Ｄ􀆰 Ｂａｕｍｏｌ􀆳ｓ Ｄｉｓｅａｓｅｓ： Ａ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｂ􀆰 Ｅ􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍａｃｒｏｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００８， ８ （１）： ８－３１．
［３８］ 宋建， 郑江淮 􀆰 产业结构、 经济增长与服务业成本病———来自中国的经验证据 ［Ｊ］􀆰 产业经济研究， ２０１７ （２）： １－１３．
［３９］ 胡绍波， 魏建国， 郭晨 􀆰 产业间技术和收入的差异性变化对产业结构变迁的影响 ［Ｊ］􀆰 经济评论， ２０１９ （３）： １８－２９．
［４０］ Ｄｕａｒｔｅ Ｍ， Ｒｅｓｔｕｃｃｉａ Ｄ􀆰 Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ ｔｈｅ Ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ Ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｉｎ Ａｇｇｒｅｇａｔｅ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１０， １２５
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一、 引言

２００８ 年以来， 中国实体部门杠杆率不断上升的

现象引起全社会广泛关注。 为防范化解实体企业过高

杠杆率带来的系统性金融风险， ２０１５ 年年底中央经

济工作会议将 “去杠杆” 列为中国供给侧改革的五

大任务之首， 开始实施由政府主导的强制性去杠杆政

策。 已有文献表明， 去杠杆可能引发一系列经济效

应。 微观方面涉及企业流动性危机 （Ｑｉｕ 和 Ｃｈｅｎｇ，
２０２２［１］）、 经营绩效下降 （綦好东等， ２０１８［２］； 马草

原和朱玉飞， ２０２０［３］） 和银行稳定性恶化 （王连军，
２０１８［４］） 等问题， 宏观方面包括降低金融市场风险

传染 （刘勇和白小滢， ２０１７［５］ ）， 加剧经济波动 （潘
敏和袁歌骋， ２０１８［６］ ） 和衰退现象等 （Ｅｇｇｅｒｔｓｓｏｎ 和

Ｋｒｕｇｍａｎ， ２０１２［７］）。 鲜有文献考察去杠杆可能带来

的收入分配效应。
收入分配与社会公平、 经济发展质量、 劳动者社

会福利等息息相关 （ Ｆｅｌｄｓｔｅｉｎ， ２００８［８］； 李松龄，
２０２２［９］）。 在收入分配的研究中， 劳动收入份额是长

久以来经济学研究的热点 （董丰等， ２０２０［１０］ ）。 《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， 要坚持 “居民

收入增长和经济增长基本同步、 劳动报酬提高和劳动

生产率提高基本同步， 提高劳动报酬在初次分配中的

比重” 的分配原则。 现阶段， 关于中国劳动收入份

额的研究主要集中于对不同时期劳动收入份额变化趋

势的分析。 其中， 大量文献集中于对 １９９０—２００７ 年

中国劳动收入份额大幅下降现象的解释， 主要从经济

发展阶段 （李稻葵等， ２００９［１１］）、 产业结构调整 （罗
长远和张军， ２００９ｂ［１２］； 白重恩和钱震杰， ２０１０［１３］ ）、
对外出口和引进外资 （邵敏和黄玖立， ２０１０［１４］； 余

淼杰和梁中华， ２０１４［１５］ ）、 技术偏向 （陈宇峰等，
２０１３［１６］）、 金融环境 （Ａｚｉｚ 和 Ｃｕｉ， ２００７［１７］； 罗长远

和陈琳， ２０１２［１８］； 汪伟等， ２０１３［１９］ ） 以及人口结构

（魏下海等， ２０１２［２０］； 魏下海等， ２０１７［２１］ ） 等视角

展开。 在 ２００８—２０１５ 年期间， 中国劳动收入份额开

始缓慢回升。 这一阶段， “库兹涅茨倒 Ｕ 型曲线假

说” 成为解释劳动收入份额演变的主流， 学者们认

为经济增长 （李稻葵等， ２００９［１１］； 马草原和王美花，
２０１５［２２］）、 结构转型 （刘亚琳等， ２０１８［２３］ ） 等因素

是引发劳动收入份额上升的主要力量。
但对于 ２０１６ 年以来中国劳动收入份额再次下降

的现象 （图 １）①， 学者们并未给予足够的关注， 且

无论从经济增长或是产业结构转型都没能很好解释中

国劳动收入份额再次下降的现象②。 无独有偶， ２０１６
年劳动收入份额下降的转折点也是中国去杠杆政策实

施的时间点。 两者同时发生， 是巧合还是必然？ 值得

深思。 从相近的研究来看， 董丰等 （２０２０） ［１０］ 利用中

国工业企业库数据检验了企业负债对劳动收入份额的

负效应， 进而得出去杠杆有利于提高劳动收入份额的

结论。 显然， 这一结论忽略了 ２０１６ 年以来中国企业杠

杆率与劳动收入份额同时下降的事实， 同时也受到一

定的内生性干扰。 鉴于上述研究中的不足， 本文以

２０１６ 年去杠杆政策出台作为一次自然试验， 利用双重

差分模型检验去杠杆政策对企业劳动收入份额的影响。
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图 １　 ２０１２—２０１７ 年中国劳动收入份额变化情况

　 　 数据来源： 国泰安数据库， ２０１２—２０１７ 年 《中国统计年鉴》，

２０１２ 年、 ２０１５ 年、 ２０１７ 年、 ２０１８ 年投入产出表。

与上述文献相比， 本文的主要贡献在于： 第一，
首次聚焦于中国劳动收入份额在 ２０１６ 年下降这一经

济事实及其背后的原因。 从文献梳理来看， 关于中国

劳动收入份额的相关研究主要聚焦于两个时期： 一是

１９９０—２００７ 年劳动收入份额大幅下降时期， 也是现

有文献主要关注的阶段； 二是 ２００８—２０１５ 年劳动收

入份额缓慢上升时期。 而 ２０１５ 年之后中国劳动收入

８８

①

②

本文分别使用中国统计年鉴收入法 ＧＤＰ 数据、 投入产出表全行业数据和国泰安数据库上市企业数据计算了 ２０１２—２０１８ 年中国劳动收入份额

变化情况， 结果都显示中国劳动收入份额在 ２０１６ 年开始下降。
马草原和王美花 （２０１５） ［２５］发现经济增长与劳动收入份额之间存在反向变化的关系， ２００８ 年之前， 我国经济增速较高， 劳动收入份额不断

下降， ２００８ 年金融危机之后， 经济增速下降， 劳动收入份额开始缓慢增长。 但对 ２０１５ 年之后经济增速和劳动收入份额出现同时下降的现象

该理论没能很好解释。 刘亚琳等 （２０１８） ［２６］认为产业结构是影响劳动收入份额的重要因素， 第二产业就业人数占比与劳动收入份额之间存在

反向变化关系。 但 ２０１５ 年之后我国第二产业从业人数占比与劳动收入份额同时下降的现象通过该理论很难得到解释。
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份额再次下降的现象却未受到关注。 本文以 ２０１６ 年

去杠杆政策为背景， 探究该阶段劳动收入份额下降的

原因， 丰富了新时代以来劳动收入份额变化及其原因

分析的研究成果。 第二， 本研究为去杠杆造成劳动收

入份额下降这一猜想提供了直接证据。 已有文献关于

去杠杆收入分配效应的研究， 主要通过分析企业负债

与收入分配的关系来推测去杠杆政策的收入分配效

应。 该结论可能受到两者内生性问题的影响， 也忽略

了去杠杆过程与状态之间的差异。 本文基于 ２０１６ 年

去杠杆政策出台这一自然试验， 使用双重差分模型识

别去杠杆政策对企业劳动收入份额的影响， 多角度进

行稳健性检验， 消除可能存在的内生性问题， 弥补了

去杠杆分配效应研究中的不足。 第三， 进一步分析了

去杠杆影响劳动收入份额的传导机制和企业异质性，
为去杠杆政策的积极效应提供了经验证据。 研究发现

去杠杆政策并没有造成企业降薪或裁员行为， 相反，
劳动收入份额下降的原因更多表现在企业经营成本与

财务成本降低、 投资效率提高等方面， 没有出现

“利润侵蚀工资” 的现象。 该影响在非国有企业、 坏

杠杆企业和过度投资企业中更加明显， 一定程度上抑

制了资本过度投入和无序扩张的问题。
本文的结构安排如下： 第二部分为政策背景与传

导机制； 第三部分为数据来源、 变量释义与实证模

型； 第四部分为基准回归和稳健性检验； 第五部分是

机制检验和异质性分析的进一步研究； 第六部分为结

论和政策启示。

二、 制度背景与传导机制

（一） 制度背景

为应对国际金融危机的冲击， ２００８ 年以来中国

启动了大规模的经济刺激计划。 到 ２０１０ 年各级政府

总投资达到 ４ 万亿元， 全社会杠杆率急剧上升。 根据

国家资产负债表研究中心发布的中国宏观杠杆数据，
仅 ２００８—２００９ 年， 实体经济部门杠杆率上升了 ３２ 个

百分点， 非金融企业部门杠杆率上升了 ２０ 个百分点。
此后， 宏观杠杆率一路高歌猛进， 到 ２０１６ 年， 中国

实体部门杠杆率已高达 ２３８􀆰 ８％， 非金融企业部门杠

杆率达到 １５７􀆰 ６％， 同比 ２００８ 年分别上升了 ９７􀆰 ６ 和

６２􀆰 ４ 个百分点， 接近国际警戒线。 同时， 中国非金

融上市企业杠杆率均值从 ２００７ 年的 ５２􀆰 ４８％上升到

２０１６ 年的 ６０􀆰 ０１％①。 Ｓｔａｎｄａｒｄ 和 Ｐｏｏｒ􀆳ｓ （２０１４） ［２４］ 的

预测认为， 到 ２０１８ 年年底， 中国企业债务将占到全

球企业债务总量的 １ ／ ３ 以上。 过高的负债率使得企业

财务负担增大， 出现大面积亏损 （綦好东等， ２０１８［２］），
产生严重的债务危机。

为避免杠杆率过高引发系统性金融风险， 中央政

府力主强制性去杠杆。 ２０１５ 年 １２ 月， 在中央经济工

作会议上， 习近平总书记提出要着力推进供给侧结构

性改革， 将去杠杆作为防范系统性金融风险的重要举

措， 坚持加强全方位监管， 规范各类融资行为， 抓紧

开展金融风险专项整治， 坚决守住不发生系统性、 区

域性风险的底线。 ２０１６ 年 ９ 月， 国务院出台并实施

了 《国务院关于积极稳妥降低企业杠杆率的意见》
（国发 〔２０１６〕 ５４ 号）， 指出在推进降杠杆过程中，
要坚持市场化、 法制化、 有序开展和统筹协调的原

则， 充分考虑不同类型行业和企业的杠杆特征， 分类

施策， 有扶有控， 不搞 “一刀切”。 ２０１７ 年 ７ 月， 习

近平总书记在全国金融工作会议上指出要把国有企业

降杠杆作为重中之重。 ２０１８ 年 ９ 月， 中共中央办公

厅、 国务院办公厅印发了 《关于加强国有企业资产

负债约束的指导意见》， 提出促使高负债国有企业资

产负债尽快回归合理水平， 推动国有企业平均资产负

债率到 ２０２０ 年比 ２０１７ 年下降 ２ 个百分点， 基本保持

在行业平均水平。 在高压的去杠杆政策下， 中国非金

融企业部门杠杆率水平从 ２０１６ 年的 １５７􀆰 ６％下降到

２０１９ 年 １５１􀆰 ３％， 国有企业平均杠杆率水平从 ２０１５ 年

的 ６５􀆰 ７１％下降到 ２０１８ 年的 ６４􀆰 １９％。 图 ２ 描绘了 ２０１５
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图 ２　 ２０１５年企业杠杆率与 ２０１５—２０１９年

企业杠杆率变动的关系

　 　 数据来源： 国泰安数据库。

９８
① 中国非金融上市企业杠杆率均值水平来自 ２００８ 年和 ２０１７ 年 《中国上市公司年鉴》。
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年上市企业资产负债率与 ２０１５—２０１９ 年企业杠杆率下

降幅度的散点图， 两者呈明显的正相关关系， 表明杠

杆率越高的企业其去杠杆幅度越大， 受到去杠杆政策

影响越明显， 这为本文使用双重差分模型考察去杠杆

政策对企业劳动收入份额的影响提供了良好的条件。
（二） 传导机制

通过文献梳理和对影响企业劳动收入份额因素的

分析， 本文推断去杠杆政策对劳动收入份额的影响可

能来自以下两个方面：
一方面， 去杠杆政策可能增大企业融资约束， 造

成企业劳动收入下降。 就本文研究而言， 去杠杆的本

质是企业杠杆率向下调整的过程， 主要通过限制企业

债务融资来实现 （杨雪峰， ２０１８［２５］ ）。 按照 《国务

院关于积极稳妥降低企业杠杆率的意见》 的表述，
去杠杆需要营造良好的市场与政策环境， 通过加强市

场主体信用约束和强化金融机构授信约束两方面来限

制高杠杆企业的信贷获取。 从 Ｗｉｎｄ 统计数据来看，
中国金融机构人民币贷款加权平均利率从 ２０１６ 年 ９
月的 ５􀆰 ２％增长到 ２０１８ 年 ６ 月的 ５􀆰 ９７％， 期间社会融

资规模存量同比大幅下降， 融资环境不断趋紧， 企业

面临的融资约束加剧。 相关研究表明， 融资约束会限

制企业对劳动报酬的支付能力， 降低企业劳动收入份

额 （Ａｚｉｚ 和 Ｃｕｉ， ２００７［１７］； 罗长远和陈琳， ２０１２［１８］；
汪伟等， ２０１３［１９］）。 按照企业流动资本需求的分析框

架， 在企业生产和销售过程中， 其收支情况并不同

步。 在生产阶段， 企业主要任务是购买原材料和雇用

劳动力， 将产品生产出来。 在销售阶段， 企业将产品

销售， 收回投入资本。 因此， 在生产成果转化为现金

流之前， 企业需要充足的流动资本来支付工人工资和

购买原材料， 保证生产过程稳定进行。 根据世界银行

对中国企业的调查结果， 在流动资本来源中， 银行贷

款所占比重最大， 而自有资金来源仅占银行贷款的一

半 （罗长远和陈琳， ２０１２［１８］）， 企业流动资本对银行

贷款的依赖程度更高。 在强制去杠杆政策下， 高杠杆

企业由于受到严格的外部融资约束 （ Ｇｉｒｏｕｄ 和

Ｍｕｅｌｌｅｒ， ２０１７［２６］）， 流动资本获取受限， 从而不可避

免会限制企业对劳动力要素和原材料的需求。 为保证

正常的生产经营活动， 企业可能通过降薪或者裁员的

方式减少企业劳动报酬支出， 节约企业流动资金， 进

而造成劳动收入份额下降 （Ａｚｉｚ 和 Ｃｕｉ， ２００７［１７］； 罗

长远和陈琳， ２０１２［１８］）。
另一方面， 去杠杆政策可能提高企业盈利能力，

造成资本收入上升。 在去杠杆政策的 “红线” 压力

下， 通过积累利润偿还债务成为企业去杠杆的重要方

式。 为了积累利润， 企业必须将降低成本和提高绩效

作为一段时期内重要的经营目标。 首先， 企业会通过

强化成本管理来降低现金支出。 相关研究表明， 在去

杠杆过程中， 企业可能通过降低派发股利分红， 减少

资本支出， 限制员工收入乃至裁员等方式降低企业经

营成本 （Ｒｕｓｃｈｅｒ 和 ｗｏｌｆｆ， ２０１２［２７］ ）， 提高利润来保

证企业正常运营和偿还债务。 其次， 随着企业杠杆率

水平下降， 高负债带来的企业经营风险得到有效抑

制， 企业资本结构得到优化， 提高了自身可抵押资产

质量和还款能力， 改善了金融机构对企业的信用评

级， 降低了经营风险过高造成的企业债务融资溢价，
进而减少了企业财务费用支出 （綦好东等， ２０１８［２］ ），
减轻了债务利息对企业营业利润的侵蚀。 最后， 企业

会通过提高投资效率来增强盈利能力。 与紧缩的信贷

环境相比， 在宽松的信贷环境下， 企业对于投资项目

的风险、 成本和收益的敏感度更低， 造成大规模非效

率投资 （綦好东等， ２０１８［２］ ）。 随着去杠杆政策的实

施， 偿债压力和经营风险使得企业更加综合地考虑投

资项目的风险、 成本和收益等因素， 通过减少企业非

效率投资， 提高投资回报来增加利润 （Ｇｏｍａｒｉｚ 和

Ｂａｌｌｅｓｔａ， ２０１４［２８］）。 乔小乐等 （２０１８） ［２９］发现， 去杠

杆有助于提高制造业上市企业的资金使用效率， 提高

企业经营绩效， 尤其对国有企业资金使用效率的提升

更明显。 可以预见， 企业通过对自身收支的双向管理

能够增加营业利润， 带来资本收入上升。
依据上述分析， 由于去杠杆政策增大了企业融资

约束问题和偿债压力， 使得企业经营者可能通过挤压

劳动收入或提高营业利润的方式来调整资本结构， 进

而造成劳动收入份额下降。

三、 数据与实证模型

（一） 数据来源

本文采用的数据为中国 Ａ 股上市企业的财务数

据①， 考虑到去杠杆政策发生的时间在 ２０１６ 年， 选

择政策发生前后 ４ 年 （２０１２—２０１９ 年） 作为本文研

０９

① 使用上市企业数据进行研究的两个合理性： 一方面， 考虑到去杠杆政策发生在 ２０１６ 年， 该阶段可获得的国内微观企业数据样本仅有上市企

业数据； 另一方面， 按照钟宁桦等 （２０１６） ［３０］的研究结论， １９９８ 年以来， 中国加杠杆的企业主要是大型企业、 国有企业、 上市企业。
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究的时间区间， 数据来源于国泰安数据库 （ ＣＳ⁃
ＭＡＲ）①。 为保证实证结果的可靠性， 进一步剔除以

下异常样本： 在统计期内出现过 ＳＴ 的企业样本； 不

符合基本会计原则的企业样本 （负债＋所有者权益≠
资产）； 在统计期内出现借壳上市或者退市的企业样

本； ２０１５ 年以后上市的企业样本。 同时为了消除极

端值影响， 对所有连续变量 １％和 ９９％的数据进行缩

尾处理， 最终保留 ２ ２７９ 家上市企业数据。
（二） 模型设定与变量释义

１􀆰 模型设定。
为识别去杠杆对企业劳动收入份额的影响， 本文

将 ２０１６ 年去杠杆政策实施作为一项自然试验， 构建

如下双重差分 （ＤＩＤ） 模型：

Ｌｓｉｊｐｔ ＝α１＋β１ ｔｒｅａｔｉ１５×ｐｏｓｔｔ１６＋λＸ ｉｊｐｔ＋ｅｎｔｉ＋ｙｅａｒｔ
＋ｉｎｄｕｓ ｊ＋ｐｄｐ＋εｉｊｐｔ （１）

其中： ｉ 代表企业； ｊ 代表上市企业所在行业； ｐ 代表

上市企业所在省份； ｔ 代表年份； 被解释变量 Ｌｓ 代表

企业当年的劳动收入份额； 解释变量 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１６为处

理变量和时间变量的交互项， 考察去杠杆政策对企业

劳动收入份额的影响； Ｘ 包含企业、 行业及省份特征

控制变量； ｅｎｔ、 ｙｅａｒ、 ｉｎｄｕｓ 和 ｐｄ 分别代表企业个体、
年份、 行业和省份固定效应； ε 为随机误差项。

２􀆰 变量释义。
被解释变量。 本文研究对象为企业劳动收入份

额。 现阶段利用上市企业数据计算劳动收入份额的方

法主要有两类： 一类是要素增加值法， 该方法主要依

据收入法 ＧＤＰ 计算劳动收入份额的思路。 具体为劳

动收入份额＝劳动报酬 ／企业要素增加值 （苏梽芳等，
２０２１［３１］）， 其中企业要素增加值包含劳动报酬、 营业

盈余、 固定资产折旧和生产税净额四个部分。 劳动报

酬以企业现金流量表中 “支付给职工以及为职工支

付的现金” 来衡量， 该指标包括本期实际支付给职

工的工资、 奖金、 各种津贴和补贴以及为员工支付的

五险一金、 福利费用等。 营业盈余使用企业营业收入

减去营业成本来衡量。 生产税净额使用企业营业税金

及附加＋增值税－政府补助来计算。 同时， 也有多数

文献认为， 要素收入分配的核心在于劳资收入分配，
企业增加值中的生产税净额不属于劳动者和资本的收

入， 而是政府收入， 在劳动收入份额的计算中应予

以剔除， 进而得到劳动收入份额 ＝劳动报酬 ／ （企业

要素增加值－生产税净额） （方军雄， ２０１１［３２］ ）； 另

一类使用营业收入法计算劳动收入份额， 具体为劳

动收入份额 ＝ 劳动报酬 ／营业收入 （王雄元和黄玉

菁， ２０１７［３３］ ； 施新政等， ２０１９［３４］ ）。 本文使用剔除

生产税净额要素增加值法计算的劳动收入份额 Ｌｓ１
作为主要回归变量， 使用要素增加值法劳动收入份

额 Ｌｓ２、 营业收入法劳动收入份额 Ｌｓ３ 进行稳健性

检验。
解释变量。 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１６为处理变量 （ ｔｒｅａｔ１５） 和

时间变量 （ｐｏｓｔ１６） 的交互项， 该变量的估计系数 β１

表示政策效果。 其中， 本文处理变量 （ ｔｒｅａｔ１５） 是一

个虚拟变量， 当企业受到去杠杆政策影响时， ｔｒｅａｔ１５
赋值为 １， 反之赋值为 ０。 具体来说， 关于去杠杆的

行业标准表述来自 《关于加强国有企业资产负债约束

的指导意见》 （以下简称 《意见》 ）， 《意见》 提出对

于不同行业企业 “原则上以本行业上年度规模以上全

部企业平均资产负债率为基准线， 基准线加 ５ 个百分

点为本年度资产负债率预警线， 基准线加 １０ 个百分点

为本年度资产负债率重点监管线”。 事实上， 去杠杆政

策在执行过程中可能更为灵活， 使用上述参考线都可

能带来估计偏差。 相比之下， 选用低于真实去杠杆率

标准的界定方式， 其估计偏差向下， 选用高于真实去

杠杆标准的界定方式， 其结果偏差无法确定。 综合考

虑后， 本文认为使用 ２０１５ 年 《中国统计年鉴》 各行业

规模以上企业杠杆率均值作为 ｔｒｅａｔ１５②的界定标准。 按

照上述标准处理， 本文受到去杠杆政策处理的企业有

５２３ 家， 控制组企业 １ ９８２ 家③。 时间变量 （ ｐｏｓｔ１６）
也是一个虚拟变量， 样本在政策发生之后 （２０１６ 年

及以后） 赋值为 １， 否则赋值为 ０。 同时， 在后文对

１９

①

②

③

考虑到去杠杆行业标准为 《中国统计年鉴》 中 “工业、 房地产业、 建筑业、 餐饮业、 住宿业、 零售业和批发业” ７ 个行业规模以上企业的杠

杆率均值， 因此本文仅保留上述 ７ 个行业企业样本。 上述 ７ 个行业中， 工业行业被细分为 ３８ 个子行业， 工业 ３８ 个子行业和其他 ６ 个行业与

中国证监会 ２０１２ 版行业分类中的大类行业标准一致， 共 ４４ 个行业。
虽然 《意见》 中指出去杠杆标准是随行业企业杠杆率变化动态调整的， 但是为保证杠杆率标准界定的外生性， 借鉴 Ｌｕ 和 Ｙｕ （２０１５） ［３５］］ 的

方法， 选用 ２０１５ 年各行业规模以上企业杠杆率均值作为衡量标准。 同时杠杆率标准的动态调整是整个行业内企业同步变化的结果， 因此去

杠杆界定标准的动态调整可能对本文结果影响不大。 之后， 本文在表 ５ 中处理企业自身杠杆率变化带来的干扰， 因此， 使用该界定标准是合

理的， 也是可信的。
该数据使用 ２０１９ 年企业样本整理得出， 不同年份可能存在差异。
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多种去杠杆政策标准进行稳健性检验。
控制变量。 本文借鉴王雄元和黄玉菁 （２０１７） ［３３］、

施新政等 （２０１９） ［３４］的研究成果， 在模型中分别控制

影响企业劳动收入份额的微观变量和宏观变量。 企业

微观控制变量包括： 企业规模 Ｓｉｚｅ 为总资产对数值；
独立董事比例 Ｉｎｄ 为独立董事数量占董事会人数比

例； 资本产出比 Ｋｙ 为固定资产净额占营业总收入的

比重； 股权集中度 Ｓｃ 为前五大股东持股比例的平方

和； 企业所有制 Ｓｏｅ， 若企业实际控制人是国有性

质， 取值为 １， 否则为 ０； 净资产收益率 Ｒｏｅ 为净利

润与净资产的比值； 公司成长性 Ｇｒｏｗｔｈ 为企业总资

产增长率。 行业和省际层面的控制变量包括： 行业集

中度 ＨＨＩ 为行业内所有企业营业收入份额的平方和；
Ｌｏａｄ＿ＧＤＰ 为企业所在省份贷款余额占 ＧＤＰ 的比重；
Ｓ＿ｉｎｄｕｓｔｒｙ 为第二产业在 ＧＤＰ 中的比重①。 该模型同

时控制了企业个体、 行业、 省份和年度固定效应。
３􀆰 描述性统计。
表 １ 汇报了上述变量的描述性统计结果。 可以发

现， 在去杠杆政策发生之前， 处理组企业劳动收入份

额均值显著高于对照组。 但在去杠杆政策之后， 处理

组企业劳动收入份额明显下降， 对照组企业劳动收入

份额明显上升， 两组差距明显缩小。 该结果表明， 与

对照组相比， 去杠杆政策可能降低了处理组企业的劳

动收入份额。

表 １ 主要变量的描述性统计

ｖａｒｉａｂｌｅ
政策前后样本 处理组 对照组

Ｐｒｅ ／ Ｐｏｓｔ Ｍｅａｎ Ｓ􀆰 Ｄ􀆰 Ｎ Ｍｅａｎ Ｍｅａｎ

Ｄｉｆｆ．
（Ｔ⁃ｔｅｓｔ）

Ｌｓ１

Ｓｉｚｅ

Ｉｎｄ

Ｋｙ

Ｇｒｏｗｔｈ

Ｓｏｅ

ＲＯＥ

Ｓｃ

ＨＨＩ

Ｌｏａｄ＿ＧＤＰ

Ｓ＿ｉｎｄｕｓｔｒｙ

Ｐｒｅ ０􀆰 ２７９ ４ ０􀆰 １２４ ６ ７ ５８９ ０􀆰 ２９０ ７ ０􀆰 ２７５ ３ ０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ２８１ ７ ０􀆰 １２２ １ ８ ２０４ ０􀆰 ２８２ ８ ０􀆰 ２８１ ３ ０􀆰 ００１ ５

Ｐｒｅ ３􀆰 ６７１ ５ １􀆰 ２７９ ５ ７ ５９１ ４􀆰 ４１７ ６ ３􀆰 ３９５ ７ １􀆰 ０２１ ９∗∗∗

Ｐｏｓｔ ４􀆰 １３８ ６ １􀆰 ３０５ ８ ８ ２１２ ４􀆰 ９０６ ９ ３􀆰 ８７７ ９ １􀆰 ０２９ ０∗∗∗

Ｐｒｅ ０􀆰 ３７３ ３ ０􀆰 ０５５ ６ ７ ５８９ ０􀆰 ３７２ ８ ０􀆰 ３７３ ５ －０􀆰 ０００ ６

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ３７７ ０ ０􀆰 ０５７ ８ ８ ２１１ ０􀆰 ３７９ １ ０􀆰 ３７６ ３ ０􀆰 ００２ ８∗

Ｐｒｅ ０􀆰 ５３３ １ ０􀆰 ８７８ ２ ７ ５８９ ０􀆰 ６５４ ８ ０􀆰 ４８８ ２ ０􀆰 １６６ ６∗∗∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ５２４ ６ １􀆰 ０４６ ２ ８ ２１２ ０􀆰 ６４７ ０ ０􀆰 ４８３ １ ０􀆰 １６３ ９∗∗∗

Ｐｒｅ ０􀆰 ５３９ １ １２􀆰 ５６３ ７ ２４９ １􀆰 １４４ ３ ０􀆰 ３０６ ２ ０􀆰 ８３８ １∗∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ２３１ １ １􀆰 ８０３ ６ ８ ２１２ ０􀆰 １８９ ８ ０􀆰 ２４５ １ －０􀆰 ０５５ ２

Ｐｒｅ ０􀆰 ３９６ １ ０􀆰 ４８９ １ ７ ５９１ ０􀆰 ５７８ ３ ０􀆰 ３２８ ７ ０􀆰 ２４９ ５∗∗∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ３７２ ７ ０􀆰 ４８３ ５ ８ ２１２ ０􀆰 ５６５ ３ ０􀆰 ３０７ ４ ０􀆰 ２５７ ９∗∗∗

Ｐｒｅ ０􀆰 ０５９ ４ ０􀆰 ３２２ ７ ７ ５５６ ０􀆰 ０１８ ４ ０􀆰 ０７４ ５ －０􀆰 ０５６ ０∗∗∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 ０５４ ９ ０􀆰 ３３４ ３ ８ １９６ ０􀆰 ０３９ ４ ０􀆰 ０６０ １ －０􀆰 ０２０ ７∗∗

Ｐｒｅ ０􀆰 １７５ ５ ０􀆰 １２３ ４ ７ ５８９ ０􀆰 １７９ ７ ０􀆰 １７３ ９ ０􀆰 ００５ ８∗

Ｐｏｓｔ ０􀆰 １５１ ４ ０􀆰 １０９ ４ ８ ２１２ ０􀆰 １５７ ２ ０􀆰 １４９ ４ ０􀆰 ００７ ８∗∗∗

Ｐｒｅ ０􀆰 １０１ ０ ０􀆰 ０９２ ３ ７ ５８９ ０􀆰 １０１ ８ ０􀆰 １００ ７ ０􀆰 ００１ １

Ｐｏｓｔ ０􀆰 １１１ ８ ０􀆰 １０１ ６ ８ ２１２ ０􀆰 １１４ ０ ０􀆰 １１１ ０ ０􀆰 ００３ ０

Ｐｒｅ １􀆰 ３７７ ９ ０􀆰 ４９７ ５ ７ ５９０ １􀆰 ３５０ ７ １􀆰 ３８７ ９ －０􀆰 ０３７ ２∗∗∗

Ｐｏｓｔ １􀆰 ５０９ ７ ０􀆰 ５０５ ８ ８ ２１２ １􀆰 ５１０ ４ １􀆰 ５０９ ４ ０􀆰 ０００ ９

Ｐｒｅ ４４􀆰 ８２３ ０ ９􀆰 ０３１ ４ ７ ５９０ ４４􀆰 ７６４ ０ ４４􀆰 ８４４ ０ －０􀆰 ０８０ ０

Ｐｏｓｔ ３９􀆰 １０２ ０ ８􀆰 ６５２ ８ ８ ２１２ ３８􀆰 ５３３ ０ ３９􀆰 ２９５ ０ －０􀆰 ７６２ ０

四、 实证分析

（一） 共同趋势检验

①　 ＨＨＩ 数据来自国泰安数据库， 省际贷款余额、 ＧＤＰ、 第二产业比重等宏观变量来自 ２０１２—２０１９ 年 《中国统计年鉴》。

　 　 双重差分方法的使用需要满足共同趋势假设， 要

求在没有政策干预时， 结果变量的变化趋势在处理组

和对照组之间不存在显著差异。 针对这一条件， 本文

借鉴 Ｑｉａｎ （２００８） ［３６］ 的研究方法， 生成年份虚拟变量

Ｙｅａｒ 与处理组虚拟变量 ｔｒｅａｔ１５的交互项对企业劳动收入

２９
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份额进行回归， 同时控制企业个体、 年份、 行业和省

份的固定效应①。 为了避免出现完全共线性问题， 本

文以政策冲击前的 ２０１２ 年作为基准年构建实证模型

（２）。 交互项 ｔｒｅａｔ１５×Ｙｅａｒｎ 的系数 δｎ 表示， 与基准组

相比第 ｎ 期处理组与控制组之间的差异。 如果政策实

施之前估计系数不显著， 则平行趋势假设成立。

Ｌｓｉｊｐｔ ＝α１＋ ∑
２０１９

ｎ ＝ ２０１３
δｎ ｔｒｅａｔｉ１５×Ｙｅａｒｎ＋λＸ ｉｊｐｔ＋ｅｎｔｉ＋ｙｅａｒｔ

＋ｉｎｄｕｓ ｊ＋ｐｄｐ＋εｉｊｐｔ （２）

图 ３ 汇报了去杠杆政策的平行趋势检验结果， 图

中 ｙ２０１３ 代表 ｔｒｅａｔ１５和 Ｙｅａｒ 为 ２０１３ 年时的虚拟变量

交互项， 其值代表该交互项的估计系数， ｙ２０１４—
ｙ２０１９ 的设置方法与 ｙ２０１３ 一致。 图 ３ 结果表明， 在

去杠杆政策出台以前 （２０１６ 年前）， 处理组样本与控

制组样本的劳动收入份额变化趋势没有显著差异， 表

明使用双重差分的方法来识别去杠杆政策带来的收入

分配效应是合理的。 同时， 在去杠杆政策出台之后

（２０１６ 年后）， 处理组和对照组企业劳动收入份额的

变化趋势出现明显差异， 高杠杆企业劳动收入份额相

对于低杠杆企业出现急剧下降， 一定程度上说明去杠

杆政策会降低企业劳动收入份额②。
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图 ３　 事件分析法进行平行趋势检验

（二） 基准回归分析

在基准回归之前， 再次验证去杠杆政策是否有效

降低了高杠杆企业的杠杆率水平。 表 ２ 列 （１） 汇报

了 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１６交互项对企业杠杆率的回归结果， 估

计系数显示， 相较于低杠杆企业 （对照组）， 去杠杆

政策会使高杠杆企业 （处理组） 的资产负债率平均

下降 ４􀆰 ５９ 个百分点。 此外， 本文再次利用事件分析

法检验去杠杆后企业杠杆率下降的时间趋势③。 结果

发现在去杠杆政策出台之后， 高杠杆企业 （处理组）
杠杆率逐年下降。 在基准回归中， 列 （２） 中汇报了

仅包含 ｔｒｅａｔ１５ ×ｐｏｓｔ１６交互项、 时间、 企业个体、 省份

和行业的固定效应的估计结果。 其中， ｔｒｅａｔ１５ ×ｐｏｓｔ１６
估计系数表明， 与对照组企业相比， 去杠杆政策使得

处理组企业劳动收入份额下降了 １􀆰 ４０ 个百分点。 之

后， 本文在列 （３） 中加入了可能相关的企业、 行业

和省份特征变量， 以控制相关因素带来的估计偏差，
ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１６估计的结果显示去杠杆政策降低企业劳

动收入份额的结论依旧稳健。
另外， 去杠杆政策发生的时间是否随机也值得担

心。 如果去杠杆政策是内生的， 可能使处理组和对照

组企业在事前出现系统性差异， 造成虚假回归。 为了

尽可能减轻去杠杆政策出台时间和处理组选择非随机

性带来的估计偏差， 本文借鉴 Ｌｕ 和 Ｙｕ （２０１５） ［３５］、
郭峰和熊瑞祥 （２０１７） ［３７］的方法， 通过控制影响政策

冲击发生时间和样本是否被处理的相关因素来排除其

可能的内生性。 具体来说， 去杠杆政策的实施时间主

要受中国非金融企业部门杠杆率的影响， 企业是否受

到去杠杆政策的处理由企业自身杠杆率水平决定。 在

此， 本文进一步控制 ２０１２—２０１９ 年中国非金融企业

部门的杠杆率和企业自身的杠杆率来剔除 ｔｒｅａｔ 和 ｐｏｓｔ
潜在的内生性问题。 列 （４） 的结果表明， 在控制上

述干扰因素后， 去杠杆降低企业劳动收入份额的结果

显著存在。

表 ２ 去杠杆政策对企业杠杆率和劳动收入份额的影响

被解释变量
（１） （２） （３） （４）

Ｌｅｖ Ｌｓ１ Ｌｓ１ Ｌｓ１

ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１６
－０􀆰 ０４５ ９∗∗∗

（－７􀆰 ２３）
－０􀆰 ０１４ ４∗∗∗

（－３􀆰 ２９）
－０􀆰 ０１０ ８∗∗

（－２􀆰 ５３）
－０􀆰 ００８ ０∗

（－１􀆰 ９０）

３９

①
②
③

为区分模型中构建交互项的年份虚拟变量和年份固定效应， 将年份虚拟变量名设置为 Ｙｅａｒ， 年份固定效应设置为 ｙｅａｒ。
感谢审稿专家对本文平行趋势检验提出的建设性意见。
因篇幅所限， 本文省略了去杠杆政策对企业杠杆率的事件分析结果， 相关结果和分析留存备索。
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续前表

被解释变量
（１） （２） （３） （４）

Ｌｅｖ Ｌｓ１ Ｌｓ１ Ｌｓ１

Ｉｎｄｕｓ＿ｌｅｖ
０􀆰 ００２ ０∗∗∗

（７􀆰 ０５）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０６１ ６∗∗∗

（３􀆰 ９５）

控制变量 ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

企业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

省份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｒ２ ０􀆰 ２１９ ３ ０􀆰 ０７８ ０ ０􀆰 １８３ １ ０􀆰 １８９ １

Ｎ １５ ４０６ １５ ７９３ １５ ３９８ １５ ３９８

　 　 注： 加入的控制变量与描述性统计展示变量一致， 括号内为稳健标准误下的 ｔ 统计量， ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著，
以下各表同。

（三） 稳健性检验

１􀆰 排除相关事件的政策预期和政策冲击的伪证

据检验。
实施自然实验的前提是政策发生具有不可预期

性。 借鉴 Ｌｕ 等 （２０１７） ［３８］ 的做法， 本文对去杠杆这

一事件进行预期效应检验。 （１） 考虑 ２０１５ 年发生在

资本市场的去杠杆行为对实体企业去杠杆的预期效

应。 为抑制证券市场泡沫， 中国证监会从 ２０１５ 年 ６
月到 ９ 月连续三次发布清理资本市场场外配资的意见

通知。 （２） 考虑 ２０１３ 年 “钱荒” 事件带来的企业去

杠杆预期。 ２０１３ 年 ６ 月 ４ 日到 ２４ 日， 中国货币市场

利率出现持续性的上升。 ６ 月 ２０ 日， 货币市场质押

式回购隔夜利率一度高达 ３０％， ７ 日和 １４ 日加权利

率分别达到 １１􀆰 ６２％和 ９􀆰 ２６％。 货币市场严重的流动

性问题可能给高杠杆企业敲响警钟， 主动降低企业杠

杆率， 保持充足的流动性。 因此， 为排除上述事件带

来的实体企业去杠杆预期， 本文在基准模型中分别加

入 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１５和 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１３进行回归。 同时， 本文

也加入 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１４进行稳健性检验， 以保证在政策

冲击前， 企业不存在政策预期。 上述估计结果①显

示， ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１５、 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１４和 ｔｒｅａｔ１５×ｐｏｓｔ１３的估计

系数并不显著， 表明企业对于去杠杆这一政策不存在

预期。

在企业预期效应的基础上， 本文使用政策发生前

的样本进行证伪检验， 以保证政策效应来源的唯一性。
使用 ２０１２—２０１５ 年的样本数据， 分别以 ２０１３ 年、 ２０１４
年、 ２０１５ 年为虚拟的政策干预点， 重复前面的分析。
结果②显示， 在 ２０１６ 年之前， 虚拟政策均没有出现显

著的影响， 能够排除事前其他政策带来的估计偏差，
增强了上述结论的可靠性。

２􀆰 排除去杠杆标准选择带来的潜在估计偏差。
考虑去杠杆政策标准模糊性带来的影响。 为了提

高结论的可靠性， 本文使用多个可能的去杠杆标准来

验证上述结论。 （１） 上市企业本身具有其他企业所

不具有的特征， 其去杠杆的标准可能与非上市企业存

在一定的差异。 本文进一步使用 ＣＳＭＡＲ 数据库中上

市企业行业资产负债率均值作为不同行业上市企业去

杠杆标准③， 设置新的处理组和对照组重复上述检

验。 （２） 在 《中国统计年鉴》 的 ４４ 个行业大类中，
３８ 个行业大类归属于工业门类， 与其他 ６ 个行业存

在差异。 为了减少由分类口径差异带来的干扰， 本文

使用仅包含工业企业的样本进行估计。 回归结果④显

示， 无论在何种行业分类标准下， 去杠杆政策都显著

降低了企业劳动收入份额， 表明本文结论并未因行业

标准差异而发生改变。 （３） 将本文去杠杆标准分别

向上和向下调整 ５ 个百分点， 观察去杠杆政策对企业

４９

①②
③

④　 限于篇幅， 文中未报告稳健性检验结果。 如读者需要， 可向作者索取。
ＣＳＭＡＲ 数据库中， 上市企业的行业分类标准使用了中国证监会 （２０１２） 行业分类标准， 与本文基础回归中使用的 《中国统计年鉴》 中的行

业分类标准相一致。 行业企业样本选择为包含 ＳＴ 或∗ＳＴ、 当年新上市或被暂停上市的综合 Ａ 股企业全样本。
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劳动收入份额的影响。 估计结果①显示， 与基准回归

结果相比， 杠杆率标准向下调整会降低去杠杆政策对

企业劳动收入的负效应， 杠杆率标准向上调整会增强

去杠杆政策对企业劳动收入的负效应。 该结果印证了

前文对去杠杆标准选择的解释， 增强了本文核心结论

的可信度。
３􀆰 排除干扰政策和样本带来的估计偏差。
（１） 排除 “去库存” 和 “去产能” 政策的干

扰。 在供给侧结构性改革的 “三去” 任务中， “去产

能” 和 “去库存” 也会带来行业内部分企业盈利状

况的改善， 影响企业劳动收入份额变化。 为排除这一

干扰， 本文使用剔除受到 “去库存” 影响的房地产

企业和受到 “去产能” 影响的煤炭、 钢铁、 水泥、
电解铝、 玻璃和船舶制造等行业企业进行稳健性检

验。 虽然剔除相关企业样本能够排除 “去库存” 和

“去产能” 政策对企业劳动收入份额的直接影响， 但

无法排除由 “去库存” 和 “去产能” 政策对其他行

业的溢出效应。 考虑到 “去库存” 和 “去产能” 的

目标企业主要是钢铁、 水泥等上游原材料行业， 政策

对上游行业产出的影响会传导到下游行业的原料成本

和企业利润， 进而影响企业的劳动收入份额。 对此，
本文在剔除相关行业样本的基础上， 加入企业所在行

业的毛利率作为控制变量②， 尽可能控制 “去库存”
和 “去产能” 在行业间的溢出效应。

（２） 排除社保缴费比例下降带来的偏差。 《降低

社会保险费率综合方案》 明确提出 “自 ２０１９ 年 ５ 月

１ 日起， 降低城镇职工基本养老保险缴费比例， 高于

１６％的省份， 可降至 １６％”。 企业社保缴费属于劳动

收入的组成部分， 该政策的实施可能高估去杠杆政策

对劳动收入份额的影响。 因此， 本文使用剔除 ２０１９
年企业的样本重复上述检验。

（３） 排除企业跨行业带来的估计偏差。 在样本

统计期内， 企业主营业务变化可能造成其所属行业的

变化。 尤其是 ２０１５ 年之后发生跨行业的企业， 可能

影响其是否受到政策处理， 给上述结果带来偏差。 通

过对跨行业企业样本的整理， 本文发现虽然在 ２０１５
年之后发生跨行业的企业有 ７２８ 家， 但未出现组别变

化的样本， 可见企业跨行业行为并不会影响本文估计

结果。 为进一步排除跨行业现象带来的影响， 本文使

用剔除跨行业企业的样本重复上述估计。
从上述检验结果③来看， 在剔除上述干扰因素之

后， 去杠杆政策对劳动收入份额的负效应依旧显著

存在。
４􀆰 其他稳健性检验： 潜在的内生性、 序列相关、

测量误差问题④。
为了剔除潜在的内生性问题、 测量误差和其他未

知干扰对估计结果的影响， 本文进一步从以下三个方

面来提高上述结论的稳健性。
（１） 剔除潜在的内生性和序列相关问题。 本文

将所有控制变量滞后一期进行稳健性检验， 剔除潜在

的互为因果问题。 同时， 借鉴 Ｂｅｒｔｒａｎｄ 等 （２００４） ［３９］

的做法， 使用两期倍差法模型排除潜在的序列相关问

题。 具体以 ２０１６ 年为时间节点， 把样本期划分为去

杠杆冲击前 （ ２０１２—２０１５ 年） 和去杠杆冲击后

（２０１６—２０１９ 年）， 在每个阶段对每家企业参与回归

的变量取算术平均值， 再通过两期倍差模型检验去杠

杆政策对劳动收入份额影响。 相应估计结果表明， 上

述结论依旧可靠。
（２） 替换解释变量和被解释变量。 本文分别使用

Ｌｓ２ 和 Ｌｓ３ 作为企业劳动收入份额的代理变量， 使用

２０１５ 年企业杠杆率水平到行业均值的差值 （ ｃｄｄ１５）
作为去杠杆政策强度的代理变量重复上述估计。 从结

果来看， 使用重新测算的解释变量和被解释变量得到

的估计系数都显著为负， 表明上述结论依旧稳健。 从

ｃｄｄ１５×ｐｏｓｔ１６的估计系数来看， 该结果明显大于基准回

归结果， 表明企业杠杆率越高， 其受去杠杆政策的影

响越大， 对企业劳动收入份额的影响越明显。
（３） 控制省际和行业层面随时间变化的不可观

测的因素。 这里本文在基准回归的基础上加入省份和

年份固定效应的交互项、 行业和年份固定效应的交互

项来控制省际和行业层面随时间变化的不可观测因素

带来的影响。 估计结果显示， 去杠杆政策降低企业劳

动收入份额的结论依旧稳健。
（四） 安慰剂检验

为应对一些无法预期因素带来的估计偏差， 本文

借鉴 Ｌｕ 等 （２０１７） ［３８］ 的做法， 对上述结论进行安慰

剂检验。 从 ２０１５ 年样本中随机选取 ５３３ 个企业作为

５９

①
②

③④

限于篇幅， 文中未报告稳健性检验结果。 如读者需要， 可向作者索取。
营业毛利率＝（营业收入－营业成本） ／ （营业收入）， 营业收入和营业成本分别为该行业所有上市企业营业收入与营业成本之和。 数据来源：
国泰安数据库。

限于篇幅， 文中未报告其他稳健性检验结果。 如读者需要， 可向作者索取。
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处理组 ｔｒｅａｔｐｓｅｕｄｏ①， 从 ２０１３—２０１８ 年随机抽取一年作

为去杠杆政策的干预时间点构建 ｐｏｓｔｐｓｅｕｄｏ， 生成伪倍

差法估计量 ｔｒｅａｔｐｓｅｕｄｏ×ｐｏｓｔｐｓｅｕｄｏ替代式 （１） 中的交互项

进行安慰剂检验。 图 ３ 绘制了对 ５００ 次上述随机抽取

过程的估计系数， 计算所有估计系数的均值为

－０􀆰 ０００ ２， 标准误为 ０􀆰 ００３ ７， 其结果非常接近于 ０，
且统计上不显著。 同时表 ２ 列 （４） 完整的估计系数

－０􀆰 ００８ （图 ４ 实线对应的横轴坐标） 位于安慰剂检

验系数的 １０％分位以内， 由此可见， 非观测因素对

估计结果并未造成显著影响。
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图 ４　 安慰剂检验估计系数的核密度分布图

　 　 注： 图中显示的去杠杆估计系数的累积分布密度是从 ５００ 个模拟

随机分配去杠杆处理组和去杠杆时间的样本估计得到的。

五、 进一步研究： 传导机制检验与

异质性分析②

（一） 去杠杆政策影响企业劳动收入份额的机制

检验： 降薪裁员抑或提质增效？
根据前述理论分析可知， 去杠杆政策对企业劳动

收入份额影响主要来自两个方面： 一方面， 去杠杆政

策带来的债务融资约束会限制企业流动资本获取， 降

低企业对劳动力要素的需求， 增大企业降薪或裁员等

节省流动资本的动机， 通过挤压劳动收入造成劳动收

入份额下降。 另一方面， 去杠杆政策带来的偿债压力

会增强企业对经营成本的控制， 降低财务费用支出，
提高投资效率， 进而改善企业盈利能力， 增加企业利

润积累， 造成劳动收入份额相对下降。
首先， 本文通过检验去杠杆政策对企业员工工资

和就业的影响来识别去杠杆潜在的降薪裁员效应。 为

排除指标选取带来的结果偏差， 本文使用企业人均工

资 （万元）、 人均工资 （万元） 自然对数值和人均工

资增长率来衡量企业员工薪酬水平， 使用企业员工人

数 （千人）、 员工人数 （千人） 自然对数值和员工人

数增长率来衡量企业雇佣劳动变化情况③， 进而检验

去杠杆对企业降薪裁员机制的影响。 在企业员工工资

方面， 估计结果显示去杠杆政策对企业员工工资水平

及其增长率的影响并不显著， 表明去杠杆政策通过融

资约束挤压劳动收入的机制不存在。 同样， 在企业就

业方面， 估计结果显示去杠杆政策对企业员工数量和

员工增长率的影响并不显著， 表明去杠杆政策引发企

业裁员， 进而降低企业劳动收入份额的机制也不存

在。 综上所述， 现有实证结果并没有证据支持去杠杆

政策会造成企业实施降薪裁员行动的机制。 这表明去

杠杆政策虽然造成了劳动收入份额下降， 但从劳动收

入与就业水平的绝对量和增长率来看， 去杠杆政策没

有带来劳动者福利的损失。
其次， 本文通过检验去杠杆政策对企业投资效

率、 融资成本、 经营成本和经营绩效等因素的影响，
识别去杠杆政策对企业的 “提质增效” 机制。 具体

内容如下， 借鉴 Ｃｈｅｎ 等 （２０１１） ［４０］ 的做法， 通过估

算企业正常的资本投资水平， 然后将模型的残差绝对

值作为投资效率的负向指标。 残差绝对值越大， 表明

企业投资越偏离正常投资水平， 投资效率越低。 反

之， 则投资效率越高。 使用企业财务费用率作为企业

债务融资成本的代理变量， 使用企业成本收入率作为

企业成本管理强度的代理变量， 使用企业总资产收益

率和人均利润水平 （万元） 作为企业经营绩效的代

理变量④， 进而检验去杠杆政策对企业提质增效机制

的影响。 在企业投资效率方面， 相应的估计结果表

明， 去杠杆政策有助于降低企业投资水平与正常投资

水平的偏离程度， 提高企业投资效率。 在企业经营成

本方面， 与对照组相比， 去杠杆政策显著降低了高杠

６９

①
②
③

④

本文实证样本中处理组企业为 ５３３ 家。
限于篇幅， 文中未报告以下机制检验结果。 如读者需要， 可向作者索取。
人均工资 （万元）＝ 支付给职工以及为职工支付的现金 ／ 员工人数， Ｌｎ 人均工资 ＝Ｌｎ（人均工资）， 人均工资增长率 ＝人均工资 （万元） ／ 上年

人均工资 （万元）－１， 员工人数＝企业员工人数 （千人）， Ｌｎ 员工人数＝Ｌｎ（员工人数）， 员工人数增长率 ＝员工人数 （千人） ／ 上年员工人数

（千人） －１。
财务费用率＝财务费用 ／ 主营业务收入， 成本收入率＝营业总成本 ／ 营业总收入， 总资产收益率＝净利润 ／ 总资产， 企业人均利润＝净利润 ／ 员工人数。
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杆企业的财务费用率和成本收入率， 表明去杠杆政策

确实有利于企业降低融资成本和经营成本， 进而提高

经营绩效。 在经营绩效方面， 去杠杆政策显著提高了

高杠杆企业的总资本收益率和人均利润水平， 提高了

企业经营绩效， 扩大了企业利润规模， 增加了人均资

本收入。 可见， 去杠杆政策通过提高经营绩效， 降低

劳动收入份额的传导路径确实存在。
综上所述， 去杠杆政策并没有造成企业降薪或裁

员行为， 相反， 劳动收入份额下降的原因更多表现在

企业经营成本与财务成本降低、 投资效率提高等方

面， 没有出现 “利润侵蚀工资” 的现象， 劳动收入

份额下降仅是去杠杆政策积极效应的外在表现①， 没

有造成企业员工福利损失。
（二） 异质性检验： 企业所有制、 杠杆质量、 投

资效率

为深入了解去杠杆政策对不同特征企业劳动收入

份额影响的差异， 本文进一步对基准回归结果进行异

质性分析， 以期识别去杠杆政策效果的群体差异， 得

到更具针对性的政策启示。
一是对国有企业与非国有企业的异质性检验。 本

文参照一般做法， 按所有制形式将企业分为 “国有

企业－非国有企业” 进行模型 （１） 的估计。 结果显

示， 去杠杆显著降低了非国有企业的劳动收入份额，
而对国有企业的影响并不显著。 该结果可能存在两方

面原因： 一是不同所有制企业承受的融资约束和偿债

压力不同。 与非国有企业相比， 国有企业债务违约引

发的经济风险更大。 当存在债务风险时， 政府往往会

伸以援手， 通过补充资本的方式降低企业杠杆率， 使

得国有企业有更小的动机改变自身经营模式， 提高经

营绩效。 谭小芬等 （２０２０） ［４１］在研究中国非金融上市

企业去杠杆演进结构时发现， 在去杠杆政策下， 民营

企业、 中小企业承受更大的去杠杆压力②。 因此， 与

国有企业相比， 民营企业通过改善经营状况降低杠杆

率的动机更强烈， 也使得去杠杆政策对民营企业劳动

收入份额的负效应显著大于国有企业。
二是对好杠杆企业和坏杠杆企业的异质性检验。

一般认为企业产出增长率大于负债增长率时， 提高杠

杆率有利于企业发展， 反之， 企业负债上升会带来较

大的财务负担。 按照这一思路， 本文利用样本数据计

算企业的负债复合增长率和净利润复合增长率之比，
该比值大于 １ 时企业杠杆为坏的杠杆， 反之为好的杠

杆。 为确保估计结果不因去杠杆政策而出现样本选择

性问题， 本文使用去杠杆政策冲击前 （２０１２—２０１５ 年）
企业的债务和净利润复合增长率比值来划分好杠杆企业

和坏杠杆企业。 两组样本的估计结果显示， 去杠杆政策

显著降低了坏杠杆企业的劳动收入份额， 对好杠杆企业

并未产生显著影响。 该结果可能的原因是： 与好杠杆企

业相比， 坏杠杆企业在去杠杆政策出台前， 企业负债扩

张的幅度更快， 财务成本更高， 投资效率更低， 使得去

杠杆政策对坏杠杆企业盈利状况改善更加突出。
三是对不同投资效率的异质性检验。 借鉴 Ｃｈｅｎ

等 （２０１１ａ） ［４０］的做法， 通过估算企业正常的资本投

资水平， 然后将模型的残差作为投资效率的代理变

量。 当估计残差值大于 ０ 则表明企业存在过度投资行

为， 资本投资回报更低。 相反， 当估计残差值小于等

于 ０ 时， 则表明企业不存在过度投资行为。 按照这一

标准， 本文将全样本划分为过度投资企业和未过度投

资企业样本， 相应的估计结果显示， 去杠杆政策显著

降低了过度投资企业的劳动收入份额， 对未过度投资

企业劳动收入份额的影响不显著。 可能的原因是： 去

杠杆政策有效地抑制了企业过度负债和低效率投资的

行为， 使得企业更加关注存量资本的投资效率， 进而

改善企业经营绩效。

六、 结论与政策启示

２０ 世纪 ９０ 年代以来， 中国劳动收入份额大幅下

降， 引起了国内诸多学者的关注。 现阶段， 关于

１９９２—２００７ 年期间中国劳动收入份额大幅下降及其

原因分析的研究已经十分充分。 对 ２００８—２０１５ 年中

国劳动收入份额的缓慢上升的现象， 学者们也给出了

合理的解释。 但对于 ２０１５ 年以后中国劳动收入份额

的再次下降的现象， 学者们并未给予足够的关注。 而

这一阶段， 与中国去杠杆政策的实施在时间上基本一

致， 两者之间是否存在必然的逻辑联系， 是否造成劳

７９

①

②

按照要素增加值法定义， 企业资本收入包括净利润和固定资产折旧。 考虑到企业固定资产折旧并未受到去杠杆政策的影响， 本文将企业资本

收入替换为企业净利润。 为保证结果的可靠性， 本文同时将企业人均固定资产折旧作为被解释变量， 检验去杠杆政策对企业固定资产折旧的

影响， 估计结果不显著。 可见， 去杠杆政策对企业资本收入的影响主要来自企业利润的增长。
该观点也能在其他学者的表述中得到佐证。 国务院发展研究中心副主任王一鸣在 ２０１８ 年国际货币论坛上指出， 去杠杆使得民营企业融资难

现象重现。 ２０２０ 冬季达沃斯年会上， 北京大学国家发展研究院副院长黄益平也提到， 按比例来看民营企业在去杠杆过程中受到的冲击更大一

些。 感谢审稿专家对本文异质性分析提供的建设性意见。
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动者福利损失， 值得我们关注。
本文利用 ２０１２—２０１９ 年中国 Ａ 股上市企业数据，

通过双重差分模型检验了去杠杆政策对企业劳动收入

份额的影响。 结果显示， 去杠杆政策显著降低了企业

的劳动收入份额， 且该结果在多种稳健性条件下显著

存在。 机制检验发现， 去杠杆政策并没有造成企业降

薪或裁员行为， 相反， 劳动收入份额下降的原因更多

表现在企业经营成本与财务成本降低、 投资效率提高

等方面， 没有出现 “利润侵蚀工资” 和劳动者福利

受损的现象。 从不同企业特征的检验结果来看， 去杠

杆政策对非国有企业、 坏杠杆企业和过度投资企业的

影响更加突出， 一定程度抑制了资本过度投入和无序

扩张的问题。 通过理论与实证研究， 本文得出以下启

示： 首先， 实施合理有效的去杠杆政策， 建立标本兼

治的政策体系。 要综合考虑企业所在行业、 规模、 资

产结构、 经营能力、 发展前景等因素， 精准落实去杠

杆政策， 确保不发生系统性金融风险。 既要积极降低

低效率投资产生的无效高杠杆， 降低发生系统性金融

风险的概率， 也要为合理负债的高杠杆企业提供一个

包容性的发展环境， 提高企业资金利用效率， 促进经

济高质量发展。 其次， 要完善国有企业资产负债自我

约束机制， 强化对国有企业发展质量的考核机制， 限

制国有企业利用自身信贷优势， 通过影子银行获取超

额利润的行为， 将企业发展目标引导到做大做强主营

业务上来， 促进国有企业提质增效。 再次， 建立普惠

高效的金融发展环境， 降低民营企业和中小企业的融

资约束， 建立竞争中性的金融服务和监管环境， 降低

金融市场扭曲带来的经济效率损失， 减少融资约束挤

压员工福利的潜在风险。 最后， 完善企业分配制度，
建立企业劳动报酬与劳动生产率同步增长的机制， 保

护劳动力要素合理的收入权， 使劳动者更好地分享经

济发展的福利。
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［１８］ 罗长远， 陈琳． 融资约束会导致劳动收入份额下降吗？ ———基于世界银行提供的中国企业数据的实证研究 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１２ （３）： ２９－４２．
［１９］ 汪伟， 郭新强， 艾春荣． 融资约束、 劳动收入份额下降与中国低消费 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１３ （１１）： １００－１１３．
［２０］ 魏下海， 董志强， 赵秋运． 人口年龄结构变化与劳动收入份额： 理论与经验研究 ［Ｊ］􀆰 南开经济研究， ２０１２ （２）： １００－１１９．
［２１］ 魏下海， 董志强， 蓝嘉俊． 地区性别失衡对企业劳动收入份额的影响： 理论与经验研究 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０１７ （４）： １２９－１４６．
［２２］ 马草原， 王美花． 经济波动与劳动收入份额———基于省际面板数据的分析 ［Ｊ］􀆰 财贸经济， ２０１５ （９）： １１８－１３４．
［２３］ 刘亚琳， 茅锐， 姚洋． 结构转型、 金融危机与中国劳动收入份额的变化 ［Ｊ］􀆰 经济学 （季刊）， ２０１８ （２）： ６０９－６３２．
［２４］ Ｓｔａｎｄａｒｄ， Ｐｏｏｒ􀆳ｓ􀆰 Ｃｒｅｄｉｔ Ｓｈｉｆｔ： Ａｓ Ｇｌｏｂａｌ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｂｏｒｒｏｗｅｒｓ Ｓｅｅｋ ＭＹＭ６０ Ｔｒｉｌｌｉｏｎ， Ａｓｉａ⁃Ｐａｃｉｆｉｃ Ｄｅｂｔ Ｗｉｌｌ Ｏｖｅｒｔａｋｅ ＵＳ ａｎｄ Ｅｕｒｏｐｅ Ｃｏｍｂｉｎｅｄ

［Ｊ］􀆰 Ｒａｔｉｎｇｓ Ｄｉｒｅｃｔ， ２０１４．
［２５］ 杨雪峰． 去杠杆背景下的流动性危机研究 ［Ｊ］􀆰 世界经济研究， ２０１８ （１１）： ４４－５０， ６４， １３６．
［２６］ Ｇｉｒｏｕｄ Ｘ， Ｍｕｅｌｌｅｒ Ｈ Ｍ􀆰 Ｆｉｒｍ Ｌｅｖｅｒａｇｅ， Ｃｏｎｓｕｍｅｒ Ｄｅｍａｎｄ， ａｎｄ Ｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ Ｌｏｓｓｅｓ Ｄｕｒｉｎｇ ｔｈｅ Ｇｒｅａｔ Ｒｅｃｅｓｓｉｏｎ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｔｈｅ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１７， １３２ （１）： ２７１－３１６．
［２７］ Ｒｕｓｃｈｅｒ Ｅ， Ｗｏｌｆｆ Ｇ Ｂ􀆰 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｂａｌａｎｃｅ Ｓｈｅｅｔ Ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ： Ｓｔｙｌｉｚｅｄ Ｆａｃｔｓ， Ｃａｕｓｅｓ ａｎｄ Ｃｏｎｓｅｑｕｅｎｃｅｓ ［Ｒ］􀆰 Ｂｒｕｅｇｅｌ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， ２０１２．
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［２８］ Ｇｏｍａｒｉｚ Ｍ Ｆ Ｃ， Ｂａｌｌｅｓｔａ Ｊ Ｐ Ｓ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｒｅｐｏｒｔｉｎｇ Ｑｕａｌｉｔｙ， Ｄｅｂｔ Ｍａｔｕｒｉｔｙ ａｎｄ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ Ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１４，
４０： ４９４－５０６．

［２９］ 乔小乐， 宋林， 安磊． 去杠杆有助于提高企业资金使用效率吗———来自中国制造业上市企业的经验证据 ［ Ｊ］ 􀆰 山西财经大学学报，
２０１８ （３）： ３９－５１．

［３０］ 钟宁桦， 刘志阔， 何嘉鑫， 苏楚林． 我国企业债务的结构性问题 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１６ （７）： １０２－１１７．
［３１］ 苏梽芳， 陈昌楠， 蓝嘉俊． “营改增” 与劳动收入份额： 来自中国上市公司的证据 ［Ｊ］􀆰 财贸经济， ２０２１ （１）： ４４－６１．
［３２］ 方军雄． 劳动收入比重， 真的一致下降吗？ ———来自中国上市公司的发现 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０１１ （７）： ３１－４１． １８８．
［３３］ 王雄元， 黄玉菁． 外商直接投资与上市公司职工劳动收入份额： 趁火打劫抑或锦上添花 ［Ｊ］􀆰 中国工业经济， ２０１７ （４）： １３５－１５４．
［３４］ 施新政， 高文静， 陆瑶， 李蒙蒙． 资本市场配置效率与劳动收入份额———来自股权分置改革的证据 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１９ （１２）： ２１－３７．
［３５］ Ｌｕ Ｙ， Ｙｕ Ｌ􀆰 Ｔｒａｄｅ Ｌｉｂｅｒａｌｉｚａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｍａｒｋｕｐ Ｄｉｓｐｅｒｓｉｏｎ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ ＷＴＯ Ａｃｃｅｓｓｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｊｏｕｒｎａｌ： Ａｐｐｌｉｅｄ Ｅｃｏ⁃

ｎｏｍｉｃｓ， ２０１５， ７ （４）： ２２１－２５３．
［３６］ Ｑｉａｎ Ｎ􀆰 Ｍｉｓｓｉｎｇ Ｗｏｍｅｎ ａｎｄ ｔｈｅ Ｐｒｉｃｅ ｏｆ Ｔｅａ ｉｎ Ｃｈｉｎａ： Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｓｅｘ⁃ｓｐｅｃｉｆｉｃ Ｅａｒｎｉｎｇｓ ｏｎ Ｓｅｘ Ｉｍｂａｌａｎｃｅ ［Ｊ］ 􀆰 Ｔｈｅ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏ⁃

ｎｏｍｉｃｓ， ２００８， １２３ （３）： １２５１－１２８５．
［３７］ 郭峰， 熊瑞祥． 地方金融机构与地区经济增长———来自城商行设立的准自然实验 ［Ｊ］􀆰 经济学 （季刊）， ２０１８ （１）： ２２１－２４６．
［３８］ Ｌｕ Ｙ， Ｔａｏ Ｚ， Ｚｈｕ Ｌ􀆰 Ｉｄｅｎｔｉｆｙｉｎｇ ＦＤＩ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１７， １０７ （６）： ７５－９０．
［３９］ Ｂｅｒｔｒａｎｄ Ｍ， Ｍｕｌｌａｉｎａｔｈａｎ Ｄ Ｓ􀆰 Ｈｏｗ Ｍｕｃｈ Ｓｈｏｕｌｄ Ｗｅ Ｔｒｕｓｔ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ⁃ｉｎ⁃Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ Ｅｓｔｉｍａｔｅｓ？ ［Ｊ］􀆰 Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００４， １１９

（１）： ２４９－２７５．
［４０］ Ｃｈｅｎ Ｆ， Ｈｏｐｅ Ｏ Ｋ， Ｌｉ Ｑ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｒｅｐｏｒｔｉｎｇ Ｑｕａｌｉｔｙ ａｎｄ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ Ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｏｆ Ｐｒｉｖａｔｅ Ｆｉｒｍｓ ｉｎ Ｅｍｅｒｇｉｎｇ Ｍａｒｋｅｔｓ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ

Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１１， ８６ （４）： １２５５－１２８８．
［４１］ 谭小芬， 徐慧伦， 董兵兵． 中国非金融企业杠杆率的结构性特征及其演变趋势 ［Ｊ］􀆰 国际经济评论， ２０２０ （２）： １２４－１４６􀆰
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［１２］ Ｍｅｒｋｌｅｙ Ｋ， Ｍｉｃｈａｅｌｙ Ｒ， Ｐａｃｅｌｌｉ Ｊ􀆰 Ｃｕｌｔｕｒａｌ Ｄｉｖｅｒｓｉｔｙ ｏｎ Ｗａｌｌ Ｓｔｒｅｅｔ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｏｎｓｅｎｓｕｓ Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｆｏｒｅｃａｓｔｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ
Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０２０， ７０ （１）： １－２４．

［１３］ Ｐａｃｅｌｌｉ Ｊ􀆰 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｃｕｌｔｕｒｅ ａｎｄ Ａｎａｌｙｓｔ Ｃａｔｅｒｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１９， ６７ （１）： １２０－１４３．
［１４］ Ｆａｎｇ Ｂ， Ｈｏｐｅ Ｏ Ｋ􀆰 Ａｎａｌｙｓｔ Ｔｅａｍｓ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０２１， ２６ （２）： ４２５－４６７．
［１５］ 罗棪心， 麻志明， 王亚平． 券商跟踪海外上市公司对国内分析师盈余预测准确性的影响 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１８ （８）： １９０－２０６．
［１６］ Ｄａｖｉｅｓ Ｐ Ｌ， Ｃａｎｅｓ Ｍ􀆰 Ｓｔｏｃｋ Ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｐｕｂｌｉｃａｔｉｏｎ ｏｆ Ｓｅｃｏｎｄ⁃ｈａｎｄ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ， １９７８， ５１ （１）： ４３－５６．
［１７］ Ｗｉｒａｍａ Ｄ Ｇ， Ｗｉｋｓｕａｎａ Ｇ Ｂ， Ｍｏｈｄ⁃Ｓａｎｕｓｉ Ｚ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｐｒｉｃｅ Ｍａｎｉｐｕｌａｔｉｏｎ ｂｙ Ｄｉｓｓｅｍｉｎａｔｉｏｎ ｏｆ Ｒｕｍｏｒｓ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ Ｉｎｄｏｎｅｓｉａｎ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ

［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｉｓｓｕｅｓ， ２０１７， ７ （１）： ４２９－４３４．
［１８］ Ｂｙａｒｄ Ｄ Ａ， Ｓｈａｗ Ｋ Ｗ􀆰 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ Ｑｕａｌｉｔｙ ａｎｄ Ｐｒｏｐｅｒｔｉｅｓ ｏｆ Ａｎａｌｙｓｔｓ􀆳 Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ， Ａｕｄｉｔｉｎｇ ａｎｄ

Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００３， １８ （３）： ３５５－３７８．
［１９］ 董望， 陈俊， 陈汉文． 内部控制质量影响了分析师行为吗？ ———来自中国证券市场的经验证据 ［Ｊ］ ． 金融研究， ２０１７ （１２）： １９１－２０６．
［２０］ 黄宏斌， 李然， 毛天琴． 上市公司自媒体信息披露、 市场行情与分析师盈余预测偏差 ［ Ｊ］ ． 西安交通大学学报 （社会科学版）， ２０２０

（２）： ４５－５６．
［２１］ 郦金梁， 何诚颖， 廖旦， 等． 舆论影响力， 有限关注与过度反应 ［Ｊ］ ． 经济研究， ２０１８ （３）： １２８－１４３．
［２２］ Ｈｉｒｓｈｌｅｉｆｅｒ Ｄ， Ｌｉｍ Ｓ Ｓ， Ｔｅｏｈ Ｓ Ｈ􀆰 Ｄｒｉｖｅｎ ｔｏ Ｄｉｓｔｒａｃｔｉｏｎ： Ｅｘｔｒａｎｅｏｕｓ Ｅｖｅｎｔｓ ａｎｄ Ｕｎｄｅｒｒｅａｃｔｉｏｎ ｔｏ Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｎｅｗｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ，

２００９， ６４ （５）： ２２８９－２３２５．
［２３］ 丁明发， 李思雨， 王昊等． 有限注意力如何影响盈余公告后漂移异象： 基于中国 Ａ 股市场的实证研究 ［Ｊ］ ． 中央财经大学学报， ２０２１

（６）： ２７－３８．
［２４］ 陆蓉， 张斌， 李琛． 分析师能有效利用资本市场异象吗 ［Ｊ］􀆰 财贸经济， ２０２１ （５）： ６０－７５．
［２５］ Ｓｐｅｉｅｒ Ｃ􀆰 Ｔｈｅ Ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｏｆ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ Ｐｒｅｓｅｎｔａｔｉｏｎ Ｆｏｒｍａｔｓ ｏｎ Ｃｏｍｐｌｅｘ Ｔａｓｋ Ｄｅｃｉｓｉｏｎ⁃ｍａｋｉｎｇ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｈｕｍａｎ⁃

Ｃｏｍｐｕｔｅｒ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２００６， ６４ （１１）： １１１５－１１３１．
［２６］ 褚剑， 秦璇， 方军雄． 中国式融资融券制度安排与分析师盈利预测乐观偏差 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０１９ （１）： １５１－１６６．
［２７］ 张宗新， 吴钊颖． 媒体情绪传染与分析师乐观偏差———基于机器学习文本分析方法的经验证据 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０２１ （１）： １７０－１８５．
［２８］ Ｄｅｃｈｏｗ Ｐ Ｍ， Ｓｌｏａｎ Ｒ Ｇ， Ｓｗｅｅｎｅｙ Ａ Ｐ􀆰 Ｄｅｔｅｃｔｉｎｇ Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ｒｅｖｉｅｗ， １９９５， ７０ （２）： １９３－２２５．
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一、 引言

有关如何通过改善虚拟品牌社区质量以提升消费

者体验和品牌幸福感的问题， 是摆在品牌营销领域亟

待探讨的学术课题。 因数字技术的发展和线上消费市

场的扩大带动了线上品牌消费和顾客参与行为， 企业

的营销活动已在逐步向线上渠道转移。 消费者出于共

同消费偏好和对消费决策信息的获取， 需要高质量虚

拟沟通平台实现在线上聚集和互动。 为此， 许多企业

便在线上构建了虚拟品牌社区， 以突破生产者与消费

者之间壁垒的时空限制， 共同完成品牌建设。 品牌的

成功离不开消费群体的持续关注和接触。 虚拟品牌社

区的产生不仅为更多消费者提供了相互交流的网络平

台， 而且丰富了消费者与品牌接触的渠道和方式， 加

强了消费者与品牌之间的联系。 在虚拟品牌社区点进

热门搜索排行榜， 可以发现 “最具幸福感的好物推

荐” 是搜索频率最高的词条之一， 这说明追求有幸

福感的生活、 实现精神层面的充实成为了消费者的迫

切需要， 相应地， 生产者为消费者创造幸福感也成为

企业品牌营销的关键一环。 可见， 虚拟品牌社区这一

重要平台， 在实现消费者品牌幸福感中的作用不容忽

视； 改善作为消费者线上品牌参与关键感知因素的虚

拟品牌社区质量， 有助于促进消费者在与品牌的联结

和互动中获得积极体验， 继而提升消费者的品牌幸

福感。
在虚拟品牌社区质量对消费者品牌幸福感影响关

系中， 心流体验、 品牌卷入度和自我一致性发挥着

特定作用。 通常而言， 环境特征对用户心理和行为呈

现着一种梯进式的影响关系。 虚拟品牌社区质量， 以

影响消费者品牌认知和体验形成环境刺激， 对消费者

的心流体验产生影响， 继而影响其产生相应的心理活

动并相应做出行为反应。 消费者品牌幸福感与心流体

验存在某种关联。 心流体验强调用户在使用和浏览互

联网的过程中达到的一种沉浸状态 （ Ｎｏｖａｋ 等，
２００３［１］）。 消费者的心流体验越多， 会表现出更高水

平的幸福感 （Ｋｉｍ 和 Ｋｉｍ， ２０２０［２］ ）。 因此， 心流体

验在虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感的过程

中具有中介效用。 与此同时， 由于不同个体特征的顾

客在心流体验方面存在差异， 心流体验对消费者品牌

幸福感的影响又受到消费者的品牌卷入度和自我一致

性的调节。 品牌卷入度体现了消费者对某个特定品牌

与自己的关系或对自己重要性的主观体验而对品牌产

生的不同关注程度。 当消费者沉浸于虚拟品牌社区

时， 对品牌关注程度越高的消费者越能将心流体验

转化为品牌幸福感。 自我一致性强调消费者的自我

概念和品牌形象保持一致性的程度。 自我一致性会

影响消费者购买品牌并保持对品牌忠诚的动机， 也会

给消费者品牌幸福感带来影响 （Ｇｒｚｅｓｋｏｗｉａｋ 和 Ｓｉｒｇｙ，
２００７［３］）。

目前， 业界已认识到改善虚拟品牌社区质量对提

升用户消费体验和品牌幸福感的重要性， 但现有学术

探讨还仅限于从品牌社群、 社会资本、 品牌联想等方

面分析消费者品牌幸福感的影响因素 （ Ｋｒｕｇｅｒ，
２０１８［４］； 周志民等， ２０２０［５］； Ｋｕｍａｒ 等， ２０２１［６］ ），
缺乏关于虚拟品牌社区质量对消费者品牌幸福感的影

响机理方面的研究成果， 迄今尚未涉及虚拟品牌社区

质量与消费者品牌幸福感之间的中介路径及其边界条

件。 基于此， 本文通过实证检验虚拟品牌社区质量与

消费者品牌幸福感间的中介路径及其边界条件， 揭示

虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感的机理。

二、 文献综述与研究假设

（一） 虚拟品牌社区质量对心流体验的影响

随着科技发展， 人们逐步脱离空间限制， 越来越

频繁使用互联网进行交流和互动， 并发展出虚拟社

区。 虚拟社区是具有共同兴趣的人们进行讨论交流和

信息交换的虚拟空间， 能创造商业价值和社会价值

（Ａｒｍｓｔｒｏｎｇ 和 Ｈａｇｅｌ， １９９８［７］）。 虚拟社区依托网络空

间平台， 参与其中的个体拥有相同的爱好和兴趣， 不

受时空限制就能进行信息和知识共享， 成员之间建立

了一定的社会关系并进行社会交换。 品牌社区是基于

一个有相同品牌偏好的结构化社会关系群体 （Ｍｕｎｉｚ
和 Ｏ􀆳Ｇｕｉｎｎ， ２００１［８］ ）， 它是以某一品牌的产品或服

务为核心， 不需要依靠地理关系连接的专门化社区，
由一些对某一特定品牌有共同喜好的消费者组成。 品

牌社区成为消费者传播和交换有关产品和服务的信息

以及相互推荐的重要载体， 一个拥有高用户活跃度的

品牌社区能显著提升品牌价值。 互联网技术的进步使

越来越多的品牌发现了虚拟社区的商业潜力， 虚拟品

牌社区逐渐成为品牌社区发展的主要趋势。 通过结合

虚拟社区的渠道优势与品牌社区的内容和关系优势，
以小米社区、 花粉俱乐部为代表的虚拟品牌社区为品

牌粉丝和潜在顾客群体提供了以品牌为核心进行互动

的在线平台 （李朝辉， ２０１４［９］ ）。 虚拟品牌社区具有

１０１



·工商管理· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

结构化的社会关系、 交互式的用户群体以及技术易用

性的特征， 是企业为品牌忠实消费者建立的网络交流

平台， 目的在于依托这一平台维持长期有效的顾客关

系 （Ｈｏｆｆｍａｎ 和 Ｎｏｖａｋ， １９９６［１０］ ）。 随着社交媒体的

发展， 越来越多的品牌开始构建虚拟品牌社区， 以加

强品牌与消费者的联系以及创造品牌忠诚。 如何改进

虚拟品牌社区质量， 吸引消费者进入虚拟品牌社区浏

览信息和参与互动， 进而唤起消费者的购买意愿并对

品牌产生积极的情感态度， 是当下众多品牌商的关注

所在。 关于虚拟品牌社区质量的维度结构在学术界也

得到了初步探讨。 其中， Ｋａｎｇ 等 （２００７） ［１１］ 认为虚

拟社群质量由信息质量、 系统质量、 互动质量和奖赏

构成， 它们在不同类型的社群中对消费者购买行为产

生不同影响。 Ｌｉｎ （２００８） ［１２］ 认为系统质量和信息质

量影响社区成员的满意度， 是虚拟社群的两个关键成

功因素。 周志民和吴群华 （２０１３） ［１３］提出在线品牌社

群的系统质量、 信息质量和管理质量三个维度对在线

品牌社群凝聚力有显著影响。 综上所述， 本文将虚拟

品牌社区质量界定为消费者对虚拟品牌社区满足自身

需求的整体评价， 由系统质量、 信息质量、 服务质量

和互动质量四个维度构成。 其中， 信息质量是消费者

对虚拟品牌社区提供信息的价值衡量， 系统质量是消

费者对系统易用性的感知， 服务质量是消费者对虚拟

社区网站提供服务的综合评价， 互动质量关注虚拟品

牌社区成员之间的互动沟通以及信息知识交流与分享

等顾客间互动行为。
企业在虚拟品牌社区成功开展品牌营销的关键在

于能否激发消费者的心流体验。 心流体验是一种认识

状态， 体现了用户在在线活动中的沉浸状态。 用户在

参与虚拟品牌社区过程中进入心流体验状态后会完全

沉浸于与品牌的互动氛围中。 学术界对于心流体验的

维度认知持有两种观点。 一种观点认为心流体验是多

维度的。 例如， Ｃｓｉｋｓｚｅｎｔｍｉｈａｌｙｉ （１９８８） ［１４］ 认为心流

体验包括专注感、 行为和意识的合一、 控制感、 时间

扭曲、 自我意识的丧失和自发性体验六个维度。
Ｍａｈｆｏｕｚ 等 （２０２０） ［１５］ 将心流体验分为控制力、 专注

感和愉悦三个维度。 Ｗｅｂｓｔｅｒ 和 Ｔｒｅｖｉｎｏ （１９９３） ［１６］ 认

为可用感知控制、 专注度、 好奇感、 内在兴趣解释用

户在与计算机交互过程中的沉浸状态。 另一种观点认

为心流体验是单维度的。 Ｈｏｆｆｍａｎ 和 Ｎｏｖａｋ （１９９６） ［１０］

是该观点的代表性人物， 他们认为心流体验多因素的

内涵只是对于同种状态下给出的不同表述和修饰， 不

宜对心流体验再进行具体划分。 本文采用单维度观点

将心流体验界定为消费者沉浸在虚拟品牌社区参与中

的心理和情绪状态。 心流体验状态下的虚拟品牌社区

参与者完全沉浸在所从事的活动中并从活动中感受到

愉悦 （Ｍａｔｈｗｉｃｋ 和 Ｒｉｇｄｏｎ， ２００４［１７］）。
心流在用户体验中发挥关键作用， 并可影响用户

与网站、 计算设备或应用程序的交互感知 （Ｍａｈｆｏｕｚ
等， ２０２０［１５］）。 根据 ＳＯＲ （刺激－机体－反应） 理论，
心流作为个体的一种积极心理状态和情感反应， 受到

个体对所处环境的刺激感知而产生 （ Ｎａｍｋｕｎｇ 和

Ｊａｎｇ， ２０１０［１８］）。 虚拟品牌社区质量作为环境刺激因

素会影响用户心流体验的产生。 借助虚拟品牌社区平

台， 消费者通过浏览虚拟社区界面， 在管理员维护的

社区环境下与其他用户进行沟通交流， 并获取所需信

息， 以此进行线上品牌参与， 增强虚拟品牌社区参与

的愉悦感， 使虚拟品牌社区参与者更易获取心流体验

（Ｃａｒｌｓｏｎ 和 Ｏ􀆳Ｃａｓｓ， ２０１１［１９］ ）。 虚拟社区的运行稳定

性、 响应速度、 操作难度、 界面美观和导航等因素决

定用户能否进行高效参与 （Ｐａｒａｓｕｒａｍａｎ 和 Ｚｅｉｔｈａｍｌ，
２００５［２０］）。 系统的连接性和情境提供表现为用户提供

自主控制感知和享乐感知， 从而促进心流体验

（Ｚｈｏｕ 和 Ｌｕ， ２０１１［２１］）。 心流体验理论指出， 清楚的

反馈会影响心流体验。 系统设计不足的虚拟品牌社区

无法及时响应用户需求和提供反馈， 这意味着用户需

要花费漫长的无效等待时间， 中断、 延迟并降低了心

流体验的获取 （Ｈｏｗａｒｄ Ｒｈｅｉｎｇｏｌｄ， １９９３［２２］ ）。 根据

信息系统成功模型和使用满足理论， 获取信息是用户

参与虚拟品牌社区的重要动机， 当用户在社区中能及

时获取准确全面的所需信息时， 更易于进入心流状态

（Ｃｈａｎｇ 等， ２０１４［２３］ ）。 在虚拟品牌社区中， 优质的

个性化服务也是社区成员沉浸与否的重要影响因素

（Ａｋｉｎｃｉ 等， ２０１０［２４］ ）。 当用户在虚拟品牌社区进行

人机互动时， 会出现时间失真、 享受和临场感的心流

体验。 社区成员之间的互动能使用户获得他人的帮

助， 共同分享品牌知识和消费经验， 获得更深层次的

社区参与体验。 研究也表明， 网站的吸引力和交互性

有助于消费者心流体验的形成 （Ｓｋａｄｂｅｒｇ 和 Ｋｉｍｍｅｌ，
２００４［２５］）， 网站互动容易产生强烈的线上心流体验，
更多的互动控制会促使用户沉迷在线上活动中并提升

好奇感 （ Ｈｏｆｆｍａｎ 和 Ｎｏｖａｋ， ２００９［２６］ ）。 综上所述，
本文提出研究假设 １：

Ｈ１： 虚拟品牌社区质量正向影响心流体验， 即

２０１
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虚拟品牌社区质量的系统质量、 信息质量、 服务质量

和互动质量正向影响消费者的心流体验。
（二） 心流体验对消费者品牌幸福感的影响

幸福是人们所追求的终极目标， 品牌为消费者提

供了实现幸福的途径之一。 消费者品牌幸福感能导致

消费者的重购行为、 溢价购买行为、 积极口碑和品牌

传播行为， 从而有助于品牌取得成功 （Ｓｃｈｎｅｂｅｌｅｎ 和

Ｂｒｕｈｎ， ２０１８［２７］）。 品牌为消费者提供了实现幸福的

前景 （Ｍｏｇｉｌｎｅｒ 等， ２０１２［２８］ ）。 人们认识到品牌能满

足他们内心对幸福的渴望， 鼓舞着他们与品牌互动，
从而体验幸福的情绪状态。 品牌幸福感是一种具有发

展前景的新兴品牌资产。 尽管一些学者指出品牌幸福

感越来越重要， 但营销研究者仍较少关注这个新概

念。 为了明确品牌幸福感的内涵， 有必要借鉴心理学

领域的幸福感研究。 积极心理学理论将幸福感分为主

观幸福感、 心理幸福感和社会幸福感三个方面。 主观

幸福感强调人们对愉悦、 兴奋和快乐的感知， 指人们

对于自身生活状况的全面评价， 是一种积极情绪相对

占优的主观感受 （Ｄｉｅｎｅｒ， １９８４［２９］ ）。 学术界从享乐

主义和情感观两个角度对主观幸福感进行了解读。 根

据享乐主义观点， 幸福是一种积极情感和消极情感之

间的平衡。 在情感观中， 幸福被概念化为各种积极情

绪的体验， 如兴奋、 激动、 喜悦、 得意、 满意和愉悦

（Ｍｏｇｉｌｎｅｒ 等， ２０１２［２８］ ）。 心理幸福感强调人的自我

发展所带来的成就感， 人们通过挖掘和发挥自我潜

能， 从有意义的生活中获得幸福。 心理幸福感不只是

快乐感， 更多地与自我实现和自我完善有关 （Ｒｙｆｆ，
１９８９［３０］）。 社会幸福感强调利他行为带来的满足感，
取决于人对社会的积极意义及贡献 （Ｋｅｙｅｓ， １９９８［３１］ ）。
基于心理学的幸福感研究， 学术界将幸福感延伸到品

牌领域并作出了有益探索。 国外学者更多地将品牌

幸福感与品牌快乐联系在一起， 认为与品牌有关的

幸福是一种短暂的愉悦的情感体验 （Ｂｅｔｔｉｎｇｅｎ 和

Ｌｕｅｄｉｃｋｅ， ２００９［３２］）。 国内学者更进一步地为品牌幸

福感赋予了精神层面的意义。 卫海英等 （２０１８） ［３３］用

“品牌福祉” 来描述品牌为消费者带来的功能满足、
情感寄托和精神慰藉， 提出品牌幸福感是一种长远的

利益， 并且基于互动仪式链理论提出品牌福祉， 包含

主观幸福感、 社交意义感、 美德提升感和未来价值感

四个方面。 周志民等 （２０２０） ［５］ 基于积极心理学的理

论基础， 提出品牌幸福感是主观幸福感、 心理幸福感

和社会幸福感在品牌领域的延伸和结合， 是消费者在

与品牌接触过程中所获得的情绪上的愉悦体验和精神

上的充实满足。 舒丽芳等 （２０１８） ［３４］基于自我建构理

论， 认为品牌福祉可以分为个体层面、 社交层面和国

家层面。 其中， 个体层面的品牌福祉包含积极情绪和

自我实现， 而社交层面和国家层面的品牌福祉聚焦于

品牌为个体带来的与自我无关的、 对外界的贡献感，
这一见解与社会幸福感类似。 杨爽和郭昭宇 （２０１８）［３５］

经过本土化情境下的质性研究提出品牌幸福感包括积

极情感体验、 独特意义感知和自我价值实现三个维

度。 综上所述， 本文中的消费者品牌幸福感界定为消

费者在与品牌接触过程中所获得的短期愉悦体验和长

期精神满足， 包括物质满意感、 自我实现感和社会贡

献感三个维度。 其中， 物质满意感是消费者感知到的

因为品牌满足物质生活需求而带来的积极情绪体验；
自我实现感是消费者在与品牌的接触过程中所获得的

情感性利益能够对自我精神给予的正向反馈， 如完善

感、 成就感和实现感等； 社会贡献感更多地考虑消费

者因品牌购买和品牌使用等行为而产生的对社会的价

值感。
心流体验会带来正向影响效果， 能增加用户对线

上社区的参与， 进而产生积极行为。 Ｍａｔｈｗｉｃｋ 和 Ｒｉｇ⁃
ｄｏｎ （２００４） ［１７］的研究表明， 心流体验会显著影响用

户对网站的态度和对企业的态度。 除此之外， 也有部

分学者提出心流体验与探索性行为、 创造力行为、 学

习性行为有关， 用户展现出探索性行为是因为他们感

受 到 了 愉 悦 性 和 专 注 感 （ Ｈｏｆｆｍａｎ 和 Ｎｏｖａｋ，
１９９６［１０］； Ｙｕｎ 等， ２０１４［３６］ ）。 Ｃｈｅｎ （ ２００６） ［３７］ 在研

究线上心流体验与娱乐感关系时发现， 积极的情感源

自心流体验。 Ｈｏｎｇ⁃Ｙｏｕｌ 和 Ｈｅｌｅｎ （ ２００５） ［３８］ 提出，
网站的顾客不仅希望得到信息资源与相应服务， 同时

也希望获得一种美好的体验， 当网站吸引了顾客并使

他们沉浸在美妙的体验中时， 顾客就容易对网站品牌

形成信任、 满意的态度。 根据自我决定理论， 互联网

的使用可促进用户心流体验的发生， 如果使用互联网

能使用户进入一种愉快的心流体验状态， 那么用户最

终能通过积累每一次心流体验的感受提高幸福感

（Ｒｙａｎ 等， ２０００［３９］）。 这种行为的自发性决定了心流

体验是人们追求幸福这一永恒目标的重要途径之一。
心流理论也反映了消费者如何获取享乐性快乐和实现

性快乐 （郑玲等， ２０１９［４０］）。 一方面， 心流通过促进
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用户的即刻快乐体验影响社区参与的享乐性快乐； 另

一方面， 沉浸状态下的个体更能面对困难的任务并进

行控制， 有利于个体的长远发展和获得实现性快乐。
这表明在参与虚拟品牌社区时达到沉浸体验能给用户

带来与品牌相关的积极情绪， 进一步发展为兴奋感、
充实感和幸福感， 继而增强品牌社群归属感， 提升用

户的利他动机和亲社会行为 （Ｒａｎｋｉｎ 等， ２０１８［４１］ ）。
因此， 本文提出研究假设 ２：

Ｈ２： 心流体验正向影响消费者品牌幸福感， 即

心流体验正向影响物质满意感、 自我实现感和社会贡

献感。
（三） 心流体验的中介作用

如果把虚拟品牌社区视为消费者对品牌产生情绪

反应的品牌接触点， 那么消费者品牌幸福感则是消费

者经过虚拟品牌社区参与后对品牌产生的心理感受，
消费者与品牌的接触体验是虚拟品牌社区质量与消费

者品牌幸福感产生联系的桥梁。 那么是否存在一个变

量能表达消费者在虚拟品牌社区的品牌接触状态呢？
于是心流体验纳入了本研究的视野， 心流体验体现了

消费者在虚拟品牌社区的品牌接触状态。 基于社会临

场感理论， 虚拟品牌社区质量能为社区用户提供与品

牌参与相关的体验感知。 心流状态下用户与品牌的联

结关系能使用户对品牌产生情感依附 （ Ｖｏｙｅｒ 和

Ｒａｎａｗｅｅｒａ， ２０１６［４２］）。 品牌为消费者提供的线上接

触是基于虚拟社区平台进行传递的， 如果没有良好的

虚拟品牌社区质量， 消费者心流体验的效果将会被削

弱， 不利于消费者产生品牌幸福感 （Ａｌａｄｗａｎｉ 等，
２００２［４３］）。 研究表明， 涵盖信息质量、 系统质量和服

务质量的网站质量对消费者心流体验有正向影响， 并

且心流体验在网站质量和消费者积极情绪之间起中介

作用 （Ｈｓｕ 等， ２０１２［４４］）。 当虚拟品牌社区参与感贴

合用户需求时， 用户希望更进一步地参与， 从而获得

对生活的愉悦情感。 基于互动仪式链， 消费者的品牌

参与不仅仅是局限于某种产品或者服务的使用， 这种

对品牌参与的感知与其对品牌形象、 品牌定位的认同

相关联， 互动仪式的深入会给用户带来对自我的肯定

和利他的满足 （卫海英等， ２０１８［３３］ ）。 此外， ＳＯＲ
理论将客体因素、 机体因素和心理因素串联在一起，
能进一步解释心流体验是用户在虚拟品牌社区质量的

刺激下所产生的机体反应， 这种沉浸状态使得用户更

易对所参与的品牌产生积极的情绪反应 （Ｍｏｎｅｔａ，

２００４［４５］）。 基于此， 本文提出假设 ３：
Ｈ３： 心流体验在虚拟品牌社区质量和消费者品

牌幸福感间起中介作用， 即心流体验分别中介了系统

质量、 信息质量、 服务质量、 互动质量对消费者品牌

幸福感的影响。
（四） 品牌卷入度的调节作用

消费者品牌幸福感具有主观性和情境性， 受品牌

卷入度的影响。 卷入度被认为是个体动机、 个人成

长、 目标导向行为和环境满意度的关键， 卷入度与主

观幸福感呈正相关关系 （Ｚｈｏｕ 等， ２０１９［４６］ ）。 品牌

卷入度作为一种个体特征变量， 强调消费者感知的

品牌与自身的相关程度， 反映了消费者持有的对特

定品牌的持续关注和重视程度， 并将这种关注和重

视带入到与品牌的接触情境中 （Ｆｌｙｎｎ 和 Ｇｏｌｄｓｍｉｔｈ，
２０１０［４７］）， 它源于过往接触经验和与品牌相关的价值

力量的联合作用。 社会交换理论指出， 虚拟品牌社区

情境中的消费者与品牌存在着强烈的社会吸引， 这是

由于他们预期对方能满足自我的需求， 即品牌提供给

消费者交流平台和购买决策所需的重要商品 ／服务信

息， 消费者也能提供给品牌所需要的消费反馈、 舆论

热度和共创价值。 从消费者视角看， 这种吸引反映了

其对品牌的时间和精力投入水平， 高投入促进消费者

和品牌的交换 （Ｐｉｃｃｏｌｉ 等， ２０１４［４８］）。 具有高交换意

愿的消费者更乐于参与虚拟品牌社区， 在参与过程中

当消费者感知到愉悦并达到沉浸的心流状态时， 消费

者会基于互惠原则通过积极的情感或品牌态度作为对

品牌的回报。 已有研究表明， 卷入度影响人们的态度

行为。 根据精细可能性模型 （ＥＬＭ） 和广告反应模

型 （ＡＲＭ）， 品牌卷入度会影响消费者对与品牌相关

信息的处理路径， 继而影响消费者对品牌的情感态度

（Ｐｅｔｔｙ 等， １９８３［４９］）。 消费者的品牌卷入度越高， 即

当消费者专注沉浸于虚拟品牌社区参与时， 会更加关

注所获得的体验， 由此产生的与品牌相关的愉悦情绪

也更强。 高品牌卷入度的消费者在参与虚拟品牌社

区时获得的沉浸体验能诱发对品牌更强烈的内在肯

定， 继而给用户提供更多与自我相关的实现性情感

价值和与他人相关的社会认同价值 （Ａｊｚｅｎ 和 Ｆｉｓｈ⁃
ｂｅｉｎ， １９８０［５０］）。 Ｚｈｏｕ 等 （２０１９） ［４６］基于心流理论提

出， 个体对所从事活动的投入程度与主观幸福感正相

关， 因为投入产生的心流体验能满足个体发展成长的

基本心理需求， 从而促进幸福感。 据此来看， 虚拟品
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牌社区用户的品牌卷入度是促进心流体验与消费者品

牌幸福感关系的重要边界条件。 因此， 本文提出研究

假设 ４：
Ｈ４： 品牌卷入度正向调节了心流体验对消费者

品牌幸福感的影响， 即品牌卷入度正向调节了心流体

验对物质满意感、 自我实现感、 社会贡献感的影响。
（五） 自我一致性的调节作用

消费者品牌幸福感的决定因素具有相对内在的和

个人的特征， 与目标、 关系和自我概念相一致， 学界

有必要从品牌－消费者联结的角度探讨消费者品牌幸

福感的形成机理。 消费者需求的日益多样化使其不仅

考虑品牌带来的生活质量的提升， 还要考虑品牌的象

征意义， 品牌方在给予消费者实际物质满足的同时，
还要兼顾消费者的精神诉求 （ Ｐａｒｋ 等， １９８６［５１］ ）。
用户在虚拟品牌社区中进行品牌消费或社区关注的象

征意义是为了表达自己的想法或宣扬个性。 在虚拟品

牌社区中促进消费者创建个人自我形象， 传递自我价

值， 有利于形成关于品牌的情感联结， 产生消费者品

牌幸福感。 自我一致性是用户的自我概念与品牌形象

的匹配程度 （Ｓｉｒｇｙ 等， １９９７［５２］ ）。 根据社会认同理

论， 虚拟品牌社区情境中的消费者进行品牌消费或社

区关注的象征意义是希望将自己和他人划分为不同的

社会类别来形成身份认同 （Ｌｉ 等， ２０２１［５３］ ）。 对消

费者而言， 品牌和品牌社区是取得自我认同、 群体和

社会认同的重要工具 （Ａｈｕｖｉａ， ２００５［５４］ ）。 社会心理

学的自我展示理论表明， 自我一致性强的用户认为持

有某品牌能满足他们表达自我的期望， 参与虚拟品牌

社区时的心流状态有助于塑造、 维持和强化自我概

念， 对品牌和虚拟社区的愉悦感能使他们更加确定该

品牌是代表其理想生活方式的工具， 这能给用户带来

更强的物质满意感和自我实现感 （Ｈｏｌｌｅｂｅｅｋ， ２０１１［５５］）。
根据社会认同理论， 用户的自我一致性越强， 其对特

定品牌所关联的社群归属感越强 （Ａｈｕｖｉａ， ２００６［５６］ ），
虚拟品牌社区参与的沉浸式体验更易提升消费者对自

我社会功能的评价， 形成更强的社会贡献感。 据此来

看， 虚拟品牌社区用户的自我一致性水平是促进心流

体验与消费者品牌幸福感关系的又一个重要边界条

件。 因此， 本文提出研究假设 ５：
Ｈ５： 自我一致性正向调节了心流体验对消费者

品牌幸福感的影响， 即自我一致性正向调节了心流体

验对物质满意感、 自我实现感、 社会贡献感的影响。

综上所述， 本文构建出虚拟品牌社区质量对消费

者品牌幸福感的影响机理研究模型， 如图 １ 所示。
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图 １　 虚拟品牌社区质量对消费者

品牌幸福感的影响机理研究模型

三、 研究设计

（一） 变量测量和问卷开发

变量测量参考现有文献中的成熟量表， 虚拟品牌

社区质量维度的测量借鉴 Ｈｓｕ 等 （２０１２） ［４４］、 Ｗａｎｇ 和

Ｓｔｒｏｎｇ （１９９６）［５７］、 Ｋａｎｇ 等 （２００７）［１１］和 Ｂｏｎｎｅｒ （２０１０）［５８］

的研究， 其中， 系统质量共 ５ 个题项， 信息质量共 ４
个题项， 服务质量共 ５ 个题项， 互动质量共 ３ 个题

项； 借鉴 Ｃｈａｎｇ 等 （２０１３） ［５９］的研究设计心流体验量

表， 共 ３ 个题项； 借鉴 Ｅｓｃａｌａｓ 和 Ｂｅｔｔｍａｎ （２００５） ［６０］

的研究设计自我一致性量表， 共 ４ 个题项； 借鉴 Ｋｉｍ
和 Ｓｕｎｇ （２００９） ［６１］的研究设计品牌卷入度量表， 共 ３
个题项； 借鉴 Ｓｃｈｎｅｂｅｌｅｎ 和 Ｂｒｕｈｎ （２０１８） ［２７］ 的研究

设计物质满意感量表， 共 ３个题项； 借鉴Ｒｙｆｆ （１９８９）［３０］、
Ｋａｒａｍ （２０１６） ［６２］ 的研究设计自我实现感量表， 共 ５
个题项； 借鉴 Ｋｅｙｅｓ （１９９８） ［３１］ 的研究设计社会贡献

感量表， 共 ５ 个题项。 上述测量量表均采取李克特七

级量表形式， １ 代表 “完全不同意”， ７ 代表 “完全

同意”。
（二） 数据收集

本研究以华为花粉俱乐部、 小米论坛、 王者荣耀

官方论坛、 海底捞 ＡＰＰ 等品牌论坛为背景， 采用发

放网络问卷的形式向具有虚拟品牌社区参与经历的消

费者进行问卷调查， 共回收问卷 ５５６ 份， 剔除 １４３ 份

无效问卷， 得到有效问卷 ４１３ 份， 有效问卷回收率为

７４􀆰 ２８％。 样本描述性统计结果见表 １。 可见， 样本

人群以具有较高学历、 学生等年轻群体为主。 高学历

的年轻群体性格活跃， 空余时间也较为充裕， 具有较

高的虚拟品牌社区参与行为。 因此， 样本特征符合虚

拟品牌社区参与人群的基本状况， 有一定代表性。
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表 １ 样本概括

分类指标 类别 人数 百分比 分类指标 类别 人数 百分比

性别

年龄

职业

男 ２５４ ６１􀆰 ５０％

女 １５９ ３８􀆰 ５０％

１８ 岁以下 ７ １􀆰 ７０％

１８～２８ 岁 ３２０ ７７􀆰 ４８％

２８～４０ 岁 ６８ １６􀆰 ４６％

４１～５０ 岁 １５ ３􀆰 ６３％

５０ 岁以上 ３ ０􀆰 ７３％

工人 ５ １􀆰 ２１％

教师 １８ ４􀆰 ３６％

公司职员 ７９ １９􀆰 １３％

公务员 ２９ ７􀆰 ０２％

个体工商户 １４ ３􀆰 ３９％

学生 ２５２ ６１􀆰 ０２％

其他 １６ ３􀆰 ８７％

受教育

程度

虚拟品牌

社区刷新

频率

参与的

虚拟品牌

社区

高中及以下 １１ ２􀆰 ６６％

大专 １８ ４􀆰 ３６％

本科 ２６２ ６３􀆰 ４４％

硕士及以上 １２２ ２９􀆰 ５４％

约每小时一次 ５０ １２􀆰 １１％

约每半天一次 ８９ ２１􀆰 ５５％

约每天一次 １０８ ２６􀆰 １５％

约每周一次 ８９ ２１􀆰 ５５％

其他 ７７ １８􀆰 ６４％

华为花粉俱乐部 １３３ ３２􀆰 ２０％

小米论坛 ７８ １８􀆰 ８９％

王者荣耀官方论坛 １０７ ２５􀆰 ９１％

海底捞 ４６ １１􀆰 １４％

其他 ４９ １１􀆰 ８６％

四、 实证分析

（一） 信度和效度分析

利用 ＳＰＳＳ２３􀆰 ０ 软件进行信度、 效度检验， 结果

见表 ２。 潜在变量的 Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α 值在 ０􀆰 ７６３ ～ ０􀆰 ９４２
之间， 组合信度 （ＣＲ） 在 ０􀆰 ７３４ ～ ０􀆰 ９４３ 之间， 均大

于 ０􀆰 ７， 表明测量量表有较高信度。 各题项的标准化

载荷大于 ０􀆰 ５ 且高度显著， 变量的平均提取方差

（ＡＶＥ） 均大于 ０􀆰 ５， 表明测量量表的收敛效度较好。
表 ３ 中显示了 １０ 个维度的相关系数和每个维度的

ＡＶＥ 均方根， ＡＶＥ 均方根大于该维度与其他维度之间

的相关系数， 因此， 测量量表有较好的区别效度。

表 ２ 验证性因子分析结果

潜在变量 测量题项 因子载荷

系统质量

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９２１
ＣＲ＝ ０􀆰 ９２２
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７０３

我感觉这个社区的界面设计易理解和操作 ０􀆰 ８４６ ∗∗∗

我感觉这个社区的界面设计简单清楚 ０􀆰 ８３９ ∗∗∗

我感觉这个社区的界面设计能够满足需求 ０􀆰 ８６７ ∗∗∗

我感觉这个社区的运行稳定可靠 ０􀆰 ８２７ ∗∗∗

我在这个社区可以很快找到需要的资料 ０􀆰 ８１９ ∗∗∗

信息质量

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９０５
ＣＲ＝ ０􀆰 ９０６
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７０６

我感觉这个社区中的信息是全面的 ０􀆰 ８３３ ∗∗∗

我感觉这个社区中的信息是准确的 ０􀆰 ８７５ ∗∗∗

我感觉这个社区中的信息更新很及时 ０􀆰 ８１２ ∗∗∗

我认为这个社区提供了我想要的信息 ０􀆰 ８４３ ∗∗∗

服务质量

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８７９
ＣＲ＝ ０􀆰 ８７７
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ５９０

我感觉社区管理员会对社区进行管理 ０􀆰 ７８５ ∗∗∗

我感觉社区管理员会对我的困难提供帮助 ０􀆰 ８２７ ∗∗∗

我感觉社区能准确提供所承诺的服务 ０􀆰 ８１０ ∗∗∗

社区会主动了解并设法满足我的需求 ０􀆰 ７５０ ∗∗∗

社区能为我提供个性化服务 ０􀆰 ６９１ ∗∗∗

互动质量

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ８４３
ＣＲ＝ ０􀆰 ８４５
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ６４４

我在社区求助时能很快得到其他成员的回应 ０􀆰 ８３０ ∗∗∗

其他社区成员会帮助我解决问题 ０􀆰 ８５３ ∗∗∗

我经常会为别人的求助提供回应 ０􀆰 ７３７ ∗∗∗

６０１
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续前表

潜在变量 测量题项 因子载荷

心流体验

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ７６３
ＣＲ＝ ０􀆰 ７７４
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ５３７

我使用该社区时发现了很多乐趣 ０􀆰 ７９４ ∗∗∗

我使用该社区时注意力是高度集中的 ０􀆰 ８０１ ∗∗∗

使用该社区时我能控制想浏览的内容和时间 ０􀆰 ５９３ ∗∗∗

品牌卷入度

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９０１
ＣＲ＝ ０􀆰 ９０３
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７５６

我非常关注该品牌 ０􀆰 ８３４ ∗∗∗

选择购买该品牌产品对我来说非常重要 ０􀆰 ８９１ ∗∗∗

我非常在意选择该品牌所带来的结果 ０􀆰 ８７９ ∗∗∗

自我一致性

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９１６
ＣＲ＝ ０􀆰 ７３４
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ９１７

该品牌形象能反映我的个性 ０􀆰 ８５６ ∗∗∗

该品牌所代表的品质是我所希望具备的 ０􀆰 ８４５ ∗∗∗

使用该品牌可以向别人表达自我 ０􀆰 ８５９ ∗∗∗

该品牌的定位非常适合我 ０􀆰 ８６７ ∗∗∗

物质满意感

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９１０
ＣＲ＝ ０􀆰 ９１３
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７７８

拥有该品牌， 让我感觉自己的生活更加满意 ０􀆰 ９１７ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我感觉自己的生活质量得到提升 ０􀆰 ８７８ ∗∗∗

使用该品牌， 让我感觉快乐 ０􀆰 ８４８ ∗∗∗

自我实现感

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９４１
ＣＲ＝ ０􀆰 ９４２
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７６５

拥有该品牌， 让我对自己持有更加肯定的态度 ０􀆰 ８２３ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我感觉自己在不断发展 ０􀆰 ９２１ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得提升了自我 ０􀆰 ８９３ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得自己更有成就感 ０􀆰 ８８３ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我更加接近自己的梦想 ０􀆰 ８４８ ∗∗∗

社会贡献感

Ｃｒｏｎｂａｃｈ􀆳ｓ α＝ ０􀆰 ９４２
ＣＲ＝ ０􀆰 ９４３
ＡＶＥ＝ ０􀆰 ７６９

拥有该品牌， 让我觉得自己考虑了他人的利益 ０􀆰 ８４５ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得自己对社会创造了价值 ０􀆰 ８９８ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得自己支持了社会的发展 ０􀆰 ８８１ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得自己给周围的人带来了积极影响 ０􀆰 ８６８ ∗∗∗

拥有该品牌， 让我觉得自己承担了社会责任 ０􀆰 ８８９ ∗∗∗

　 　 注： ∗∗∗代表 ｐ＜０􀆰 ００１。

表 ３ ＡＶＥ 均方根及潜变量相关系数矩阵

变量 １ ２ ３ ４ ５ ６ ７ ８ ９ １０

系统质量 ０􀆰 ８３９

信息质量 ０􀆰 ５５１ ０􀆰 ８４０

服务质量 ０􀆰 ５０８ ０􀆰 ５６２ ０􀆰 ７６８

互动质量 ０􀆰 ５０８ ０􀆰 ５２２ ０􀆰 ４５７ ０􀆰 ８０３

心流体验 ０􀆰 ５７０ ０􀆰 ５０９ ０􀆰 ４８６ ０􀆰 ４１５ ０􀆰 ７３３

品牌卷入度 ０􀆰 ４７０ ０􀆰 ４７７ ０􀆰 ４３５ ０􀆰 ４０８ ０􀆰 ４３６ ０􀆰 ８７０

自我一致性 ０􀆰 ５２０ ０􀆰 ４８５ ０􀆰 ４２３ ０􀆰 ４９７ ０􀆰 ５０３ ０􀆰 ５２７ ０􀆰 ８５６

物质满足感 ０􀆰 ５０４ ０􀆰 ４９１ ０􀆰 ５９３ ０􀆰 ４１１ ０􀆰 ５４０ ０􀆰 ６０８ ０􀆰 ６１２ ０􀆰 ８８２

自我实现感 ０􀆰 ４９３ ０􀆰 ５４６ ０􀆰 ４０３ ０􀆰 ４６９ ０􀆰 ５１４ ０􀆰 ５３７ ０􀆰 ５９８ ０􀆰 ６０８ ０􀆰 ８７５

社会贡献感 ０􀆰 ４５７ ０􀆰 ５１４ ０􀆰 ４６４ ０􀆰 ４１７ ０􀆰 ４９７ ０􀆰 ５６４ ０􀆰 ５１８ ０􀆰 ５９２ ０􀆰 ５６６ ０􀆰 ８７７

　 　 注： 对角线上的数字是 ＡＶＥ 的均方根。

（二） 结构方程建模分析

本文运用 ＡＭＯＳ２６􀆰 ０ 软件对主效应模型进行结构

方程建模分析， 采用最大似然估计法检验， 结果显示

模型拟合指数为： ｘ２ ／ ｄｆ ＝ ２􀆰 ８１１ ＜ ３、 ＣＦＩ ＝ ０􀆰 ９３３、
ＮＦＩ ＝ ０􀆰 ９、 ＴＬＩ ＝ ０􀆰 ９２５、 ＩＦＩ ＝ ０􀆰 ９３３、 ＧＦＩ ＝ ０􀆰 ８３０，
均接近或大于 ０􀆰 ９ 的标准值， ＲＭＳＥＡ ＝ ０􀆰 ０６６， 小于

７０１
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０􀆰 ０８ 的标准值， 表明模型拟合良好。 假设检验结果

表明， 信息质量、 服务质量和互动质量对心流体验有

显著正向影响 （β ＝ ０􀆰 ２６１， ｐ＜０􀆰 ００１； β ＝ ０􀆰 １７１， ｐ＜
０􀆰 ０１； β＝ ０􀆰 ３３４， ｐ＜０􀆰 ００１）， 系统质量对心流体验的

影响不显著 （β ＝ ０􀆰 ０９０， ｐ＞０􀆰 ０５）， 主要原因是系统

质量强调的虚拟品牌社区的界面设计和系统稳定性作

为消费者体验虚拟品牌社区的基本需求和条件， 已难

以刺激心流体验的产生。 因此， 假设 Ｈ１ 得到部分支

持。 进一步比较标准化系数发现， 在虚拟品牌社区质

量四维度对心流体验的正向影响中， 互动质量的影响

最大。 这表明， 在虚拟品牌社区中社区成员之间的信

息交流、 知识分享等互动行为是提升消费者心流体验

的关键。 心流体验对物质满意感 （ β ＝ ０􀆰 ６４０， ｐ ＜
０􀆰 ００１）、 自我实现感 （ β ＝ ０􀆰 ６１４， ｐ＜０􀆰 ００１）、 社会

贡献感 （β ＝ ０􀆰 ５９７， ｐ＜０􀆰 ００１） 均有显著正向影响，
假设 Ｈ２ 获得完全支持。

（三） 心流体验的中介效应检验

本文采用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 分析方法， 通过采用 Ｈａｙｅｓ 编
制的 Ｐｒｏｃｅｓｓ 宏中的 Ｍｏｄｅｌ４， 在控制性别、 年龄、 教

育程度和职业情况下， 以系统质量、 信息质量、 服务

质量和互动质量为自变量， 以物质满意感、 自我实现

感和社会贡献感为因变量， 以心流体验为中介变量，
在 ９５％的置信水平上对样本数据进行 ５ ０００ 次重复抽

样。 分析结果见表 ４， 通过判断直接效应和中介效应

在 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ ９５％置信区间的上下限是否包含 ０， 可知

“系统质量→心流体验→物质满意感 ／自我实现感 ／社

会贡献感” “信息质量→心流体验→物质满意感 ／自
我实现感 ／社会贡献感” “服务质量→心流体验→物

质满意感 ／自我实现感 ／社会贡献感” “互动质量→心

流体验→物质满意感 ／自我实现感 ／社会贡献感” 等

中介路径中介效应显著。 其中， 心流体验在系统质

量、 信息质量、 服务质量、 互动质量对物质满意感影

响路径中的间接效应分别是 ０􀆰 ３０２（９５％ＣＩ［０􀆰 ２２０，
０􀆰 ３８７］）、 ０􀆰 ３２３ （ ９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 ２３８， ０􀆰 ４２１］）、 ０􀆰 ３１９
（９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 ２２７， ０􀆰 ４２８］）、 ０􀆰 ２９５ （ ９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 ２１０，
０􀆰 ３８１］）， 心流体验在系统质量、 信息质量、 服务质

量、 互动质量对自我实现感影响路径中的间接效应分

别是 ０􀆰 ３８９（９５％ＣＩ［０􀆰 ２８７， ０􀆰 ４９１］）、 ０􀆰 ３６１（９５％ＣＩ
［０􀆰 ２５８， ０􀆰 ４７０］）、 ０􀆰 ３０３（９５％ＣＩ［０􀆰 １９６， ０􀆰 ４２１］）、
０􀆰 ３２７（９５％ＣＩ［０􀆰 ２２４， ０􀆰 ４３５］）， 心流体验在系统质

量、 信息质量、 服务质量、 互动质量对社会贡献感影

响路径中的间接效应分别是 ０􀆰 ４０４（９５％ＣＩ［０􀆰 ２９８，
０􀆰 ５２１］）、 ０􀆰 ３６９ （ ９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 ２５５， ０􀆰 ４８４］）、 ０􀆰 ３１５
（９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 １９３， ０􀆰 ４４２］）、 ０􀆰 ３６１ （ ９５％ ＣＩ ［ ０􀆰 ２５４，
０􀆰 ４６９］）。 尤其是， 在控制了心流体验之后， 系统质

量对社会贡献感的影响不显著， 直接效应为 ０􀆰 １０８
（９５％ＣＩ［－０􀆰 ０３４， ０􀆰 ２５６］）， 表明心流体验在系统质

量对社会贡献感的影响中是唯一中介变量。 可见， 心

流体验分别中介了虚拟品牌社区质量四维度 （系统

质量、 信息质量、 服务质量、 互动质量） 对消费者

品牌幸福感三维度 （物质满意感、 自我实现感、 社

会贡献感） 的影响。 因此， 假设 Ｈ３ 得到支持。

表 ４ 心流体验的中介效应检验结果

效应类型 路径 效应值 标准误 ｔ 值
９５％置信区间 ＣＩ

ＬＬＣＩ ＵＬＣＩ

直接效应

系统质量→物质满意感 ０􀆰 ３１２　 ０􀆰 ０６７ ６􀆰 １８３∗∗∗ ０􀆰 １８４ ０􀆰 ４５１

系统质量→自我实现感 ０􀆰 １５９ ０􀆰 ０６５ ２􀆰 ７２８∗∗ ０􀆰 ０３５ ０􀆰 ２９１

系统质量→社会贡献感 ０􀆰 １０８ （ｎｓ） ０􀆰 ０７３ １􀆰 ７４８ －０􀆰 ０３４ ０􀆰 ２５６

信息质量→物质满意感 ０􀆰 ２６３ ０􀆰 ０６０ ５􀆰 ００４∗∗∗ ０􀆰 １４８ ０􀆰 ３７９

信息质量→自我实现感 ０􀆰 ２３０ ０􀆰 ０７０ ３􀆰 ８８８∗∗∗ ０􀆰 ０９５ ０􀆰 ３６９

信息质量→社会贡献感 ０􀆰 １９９ ０􀆰 ０７８ ３􀆰 １５５∗∗ ０􀆰 ０４６ ０􀆰 ３５２

服务质量→物质满意感 ０􀆰 ２７５ ０􀆰 ０７０ ５􀆰 ２８８∗∗∗ ０􀆰 １２９ ０􀆰 ４０２

服务质量→自我实现感 ０􀆰 ３５７ ０􀆰 ０８０ ６􀆰 ２５５∗∗∗ ０􀆰 １９５ ０􀆰 ５０７

服务质量→社会贡献感 ０􀆰 ３１６ ０􀆰 ０９４ ５􀆰 １３８∗∗∗ ０􀆰 １２７ ０􀆰 ４９５

互动质量→物质满意感 ０􀆰 ３０５ ０􀆰 ０６１ ５􀆰 ９５２∗∗∗ ０􀆰 １８６ ０􀆰 ４２５

互动质量→自我实现感 ０􀆰 ２８４ ０􀆰 ０７３ ４􀆰 ９１６∗∗∗ ０􀆰 １４８ ０􀆰 ４３１

互动质量→社会贡献感 ０􀆰 ２０１ ０􀆰 ０８３ ３􀆰 ２２８∗∗ ０􀆰 ０３６ ０􀆰 ３６６
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效应类型 路径 效应值 标准误 ｔ 值
９５％置信区间 ＣＩ

ＬＬＣＩ ＵＬＣＩ

中介效应

系统质量→心流体验→物质满意感 ０􀆰 ３０２ ０􀆰 ０４２ — ０􀆰 ２２０ ０􀆰 ３８７

系统质量→心流体验→自我实现感 ０􀆰 ３８９ ０􀆰 ０５２ — ０􀆰 ２８７ ０􀆰 ４９１

系统质量→心流体验→社会贡献感 ０􀆰 ４０４ ０􀆰 ０５６ — ０􀆰 ２９８ ０􀆰 ５２１

信息质量→心流体验→物质满意感 ０􀆰 ３２３ ０􀆰 ０４７ — ０􀆰 ２３８ ０􀆰 ４２１

信息质量→心流体验→自我实现感 ０􀆰 ３６１ ０􀆰 ０５４ — ０􀆰 ２５８ ０􀆰 ４７０

信息质量→心流体验→社会贡献感 ０􀆰 ３６９ ０􀆰 ０５８ — ０􀆰 ２５５ ０􀆰 ４８４

服务质量→心流体验→物质满意感 ０􀆰 ３１９ ０􀆰 ０５１ — ０􀆰 ２２７ ０􀆰 ４２８

服务质量→心流体验→自我实现感 ０􀆰 ３０３ ０􀆰 ０５７ — ０􀆰 １９６ ０􀆰 ４２１

服务质量→心流体验→社会贡献感 ０􀆰 ３１５ ０􀆰 ０６４ — ０􀆰 １９３ ０􀆰 ４４２

互动质量→心流体验→物质满意感 ０􀆰 ２９５ ０􀆰 ０４４ — ０􀆰 ２１０ ０􀆰 ３８１

互动质量→心流体验→自我实现感 ０􀆰 ３２７ ０􀆰 ０５３ — ０􀆰 ２２４ ０􀆰 ４３５

互动质量→心流体验→社会贡献感 ０􀆰 ３６１ ０􀆰 ０５５ — ０􀆰 ２５４ ０􀆰 ４６９

　 　 注： ∗表示 ｐ＜０􀆰 ０５， ∗∗表示 ｐ＜０􀆰 ０１， ∗∗∗表示 ｐ＜０􀆰 ００１。

（四） 品牌卷入度的调节检验

本文通过层次回归法检验品牌卷入度对心流体验

与消费者品牌幸福感的调节作用， 结果见表 ５。 心流

体验和品牌卷入度的交互项对物质满意感没显著影响

（β＝ ０􀆰 ０３４， ｐ＞０􀆰 ５）。 原因是随着品牌卷入度提升，

消费者对品牌价值的追求超越基本利益满足， 更凸显

对情感、 社会价值的满足。 心流体验与品牌卷入度的

交互项对自我实现感和社会贡献感有显著正向影响

（β＝ ０􀆰 ０９１， ｐ＜０􀆰 ０１； β ＝ ０􀆰 ０９４， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ４ 得到

部分支持。

表 ５ 品牌卷入度的调节效应检验

因变量 物质满意感 自我实现感 社会贡献感

模型 Ｍ１ Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４ Ｍ５ Ｍ６

心流体验 ０􀆰 ２１２∗∗∗ ０􀆰 ２１５ ∗∗∗ ０􀆰 ２４５ ∗∗∗ ０􀆰 ２５５ ∗∗∗ ０􀆰 ２９２∗∗∗ ０􀆰 ３０３ ∗∗∗

品牌卷入度 ０􀆰 ６７４ ∗∗∗ ０􀆰 ６７６ ∗∗∗ ０􀆰 ５８２ ∗∗∗ ０􀆰 ５８９ ∗∗∗ ０􀆰 ４７９ ∗∗∗ ０􀆰 ４８６ ∗∗∗

心流体验×品牌卷入度 — ０􀆰 ０３４ — ０􀆰 ０９１ ∗∗ — ０􀆰 ０９４ ∗∗

Ｒ２ ０􀆰 ６８０ ０􀆰 ６８１ ０􀆰 ５７９ ０􀆰 ５８７ ０􀆰 ４９２ ０􀆰 ５０１

Ｆ ４３５􀆰 ７４８ ２９１􀆰 ２６１ ２８１􀆰 ８８９ １９３􀆰 ８２６ １９８􀆰 ９２０ １３６􀆰 ９０６

Ｄｕｒｂｉｎ⁃Ｗａｔｓｏｎ — ２􀆰 ０６０ — １􀆰 ８６１ — １􀆰 ８２８

　 　 为进一步分析品牌卷入度的调节效应， 使用

Ｊｏｈｎｓｏｎ⁃Ｎｅｙｍａｎ 法绘制混合斜率图， 见图 ２。 高品牌

卷入度的斜率高于低品牌卷入度的斜率， 说明品牌卷

入度存在正向调节， 当品牌卷入度分别大于 ４􀆰 ６００ ０
和 ４􀆰 ３００ ０ 时， 品牌卷入度的提升会分别促进心流体

验对自我实现感和社会贡献感的影响。
（五） 自我一致性的调节检验

本文通过层次回归法检验自我一致性对心流体验

与消费者品牌幸福感的调节作用， 结果见表 ６。 心流

体验和自我一致性的交互项对物质满意感没显著影响

（β＝ ０􀆰 ０１０， ｐ＞０􀆰 ５）。 原因是物质满意感是对品牌基

本利益的满足， 而自我实现感和社会贡献感是对品牌

精神利益的满足， 随着自我一致性提升， 消费者会弱

化物质满意感， 更趋于追求自我实现和社会贡献等更

高层面的品牌幸福感。 心流体验与自我一致性的交互

项对自我实现感和社会贡献感有显著正向影响 （β ＝
０􀆰 ０６９， ｐ＜０􀆰 ０５； β ＝ ０􀆰 ０７５， ｐ ＝ ＜０􀆰 ０５）， Ｈ５ 得到部

分支持。

９０１



·工商管理· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

6.00

6.00

4.600 0

5.50

5.50 6.50

5.00

5.00

4.00

4.50

4.50

3.50

4.00

7
�
�
(
�

P	'���
�	'���

�"�O

�9


6.00

6.00

4.300 0

5.50

5.50 6.50

5.00

5.00

4.00

4.50

4.50

3.50

4.00

.
�
B
(
�

P	'���
�	'���

�"�O

�9


图 ２　 品牌卷入度的调节作用

表 ６ 自我一致性的调节效应检验

因变量 物质满意感 自我实现感 社会贡献感

模型 Ｍ７ Ｍ８ Ｍ９ Ｍ１０ Ｍ１１ Ｍ１２

心流体验 ０􀆰 ２３６ ∗∗∗ ０􀆰 ２３８ ∗∗∗ ０􀆰 ２０９∗∗∗ ０􀆰 ２２２ ∗∗∗ ０􀆰 ２５７ ∗∗∗ ０􀆰 ２７１ ∗∗∗

自我一致性 ０􀆰 ６６９ ∗∗∗ ０􀆰 ６６９ ∗∗∗ ０􀆰 ６７２∗∗∗ ０􀆰 ６７０∗∗∗ ０􀆰 ５６３ ∗∗∗ ０􀆰 ５６１ ∗∗∗

心流体验×自我一致性 — ０􀆰 ０１０ — ０􀆰 ０６９ ∗ — ０􀆰 ０７５ ∗

Ｒ２ ０􀆰 ６９５ ０􀆰 ６９５ ０􀆰 ６６５ ０􀆰 ６７０ ０􀆰 ５５８ ０􀆰 ５６３

Ｆ ４６６􀆰 ４８３ ３１０􀆰 ３６０ ４０７􀆰 ０５４ ２７６􀆰 ４７２ ２５８􀆰 ７８７ １７５􀆰 ９７５

Ｄｕｒｂｉｎ⁃Ｗａｔｓｏｎ — １􀆰 ９９７ — ２􀆰 ０４６ — １􀆰 ９０２

　 　 为进一步分析自我一致性的调节效应， 本研究使

用 Ｊｏｈｎｓｏｎ⁃Ｎｅｙｍａｎ 法绘制了混合斜率图， 见图 ３。 高

自我一致性的斜率高于低自我一致性的斜率， 说明自

我一致性存在正向调节， 并且当自我一致性分别大于

４􀆰 ５５７ １ 和 ４􀆰 ４３０ ０ 时， 自我一致性的提升会分别促

进心流体验对自我实现感和社会贡献感的影响。
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图 ３　 自我一致性的调节作用
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五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于营销学和心理学的相关理论， 通过对虚

拟品牌社区参与者问卷调查数据的统计分析， 检验了

虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感的中介路径

及其边界条件， 得出以下主要研究结论。
第一， 企业在虚拟品牌社区情境中加强信息质

量、 服务质量、 互动质量的管理能促进消费者的心流

体验。 研究发现， 除了系统质量外， 虚拟品牌社区质

量的信息质量、 服务质量、 互动质量均正向影响心流

体验， 并且互动质量对心流体验的影响程度最大。
这意味着， 企业提升虚拟品牌社区质量能有效促进

消费者在虚拟品牌社区情境中获得更多的心流体

验， 使消费者具有更高的临场感和沉浸感， 从而促

进消费者在心理层面提升对虚拟品牌社区的积极响

应。 通过增强虚拟品牌社区的信息质量、 服务质量

和互动质量， 有助于激发消费者的心流体验， 增进

消费者在虚拟品牌社区中的控制感、 专注感和愉悦

感。 该研究结论不仅丰富和完善了虚拟品牌社区质

量的内涵和维度结构， 拓展了虚拟品牌社区质量的

理论体系， 而且进一步厘清了虚拟品牌社区情境中

消费者心流体验产生的机理。
第二， 消费者在虚拟品牌社区中的心流体验促进

了消费者品牌幸福感的获取。 研究发现， 心流体验正

向影响物质满意感、 自我实现感和社会贡献感。 这意

味着， 心流体验是消费者在虚拟品牌社区中追求品牌

幸福感的重要心理桥梁， 虚拟品牌社区参与可促进消

费者心流体验发生， 并通过心流体验提高不同层面的

消费者品牌幸福感。 心流体验不仅增加消费者在物质

层面的愉悦感， 而且也促进消费者的自我提升和发

展， 以及帮助消费者实现社会价值。 该研究结论进一

步支持了虚拟品牌社区激发的心流体验能加深消费者

与品牌的心理联结和情感共鸣， 给消费者带来美好的

品牌联想， 继而促进了消费者品牌幸福感。
第三， 虚拟品牌社区质量可以通过对消费者心流

体验的作用实现消费者品牌幸福感的提升。 本文尝试

性地将 ＳＯＲ （刺激－机体－反应） 理论引入虚拟品牌

社区领域， 将心流体验纳入虚拟品牌社区质量影响消

费者品牌幸福感的模型之中， 实证性地确认了心流体

验在虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感间的中

介作用。 研究发现， 心流体验分别中介了虚拟品牌社

区中的系统质量、 信息质量、 服务质量、 互动质量对

物质满意感、 自我实现感和社会贡献感的影响。 总体

上看， 虚拟品牌社区质量提升导致的消费者品牌幸福

感的增强是通过激发消费者在虚拟品牌社区中的心流

体验来实现的。 心流体验作为消费者的积极心理状态

和情感反应， 是虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸

福感的关键变量。 因此， 本文利用 ＳＯＲ （刺激－机

体－反应） 的影响路径， 在虚拟品牌社区质量与消费

者品牌幸福感之间构建了一个更为完整的中介模型，
进一步深化了人们对虚拟品牌社区质量与消费者品牌

幸福感间关系的认识。
第四， 虚拟品牌社区中的心流体验对消费者品牌

幸福感的正向影响受到品牌卷入度和自我一致性的强

化。 作为个体特征变量， 品牌卷入度用于衡量在虚拟

品牌社区中消费者持有的对该品牌的持续关注和重视

程度， 自我一致性用于衡量在虚拟品牌社区中用户的

自我概念与品牌形象的匹配程度。 基于虚拟品牌社区

参与者问卷的实证分析， 本研究探究并确认了品牌卷

入度和自我一致性在虚拟品牌社区质量影响消费者品

牌幸福感过程中的边界条件， 即品牌卷入度和自我一

致性可以强化虚拟品牌社区中的心流体验对自我实现

感和社会贡献感的影响。 换言之， 当消费者的品牌卷

入度和自我一致性较高时， 他们更容易在虚拟品牌社

区情境中激发心流体验并提升品牌幸福感。 该研究结

论从个体特征视角拓展了虚拟品牌社区质量影响消费

者品牌幸福感的边界条件， 进一步丰富了虚拟品牌社

区情境中的消费者特征研究。
（二） 管理启示

第一， 企业应重视面向虚拟品牌社区成员的品牌

营销， 开展系统化、 多层面的虚拟品牌社区质量管理

实践。 虚拟品牌社区质量管理应聚焦于系统质量、 信

息质量、 服务质量和互动质量的改善， 促进虚拟品牌

社区平台建设及其服务运营管理， 提高虚拟品牌社区

质量管理的科学性和有效性， 为消费者构建品牌体验

新平台。 在系统质量管理中， 虚拟品牌社区设计应坚

持安全性和易用性原则， 确保虚拟品牌社区界面简单

清楚、 易理解和易操作， 维持虚拟品牌社区的运行稳

定和安全可靠。 在信息质量管理中， 企业应提升虚拟

品牌社区信息的全面性和准确性， 保证信息更新及

时， 为消费者提供真实、 及时、 优质的信息。 例如，
为虚拟品牌社区消费者适时推送与品牌相关的信息，
通过置顶或星级评定等相关操作让消费者能以较少的

时间和精力获取优质信息。 在服务质量管理中， 虚拟

品牌社区管理员应适时主动了解消费者需求， 积极开

展个性化服务， 履行服务承诺。 在互动质量管理中，
企业可采用积分制或头衔制鼓励消费者在虚拟品牌社
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区进行知识分享和互助行为， 激励虚拟品牌社区成员

之间相互帮助解决问题。
第二， 为了促使消费者在虚拟品牌社区中更好地

获得品牌幸福感， 企业应努力激发消费者在虚拟品牌

社区中的心流体验。 管理者应积极优化虚拟品牌社区

设计， 打造沉浸式的虚拟品牌社区空间和用户体验氛

围。 在虚拟品牌社区设计中， 确保服务器的稳定流畅

运行， 为消费者提供更新及时、 响应迅速、 编码兼容

性高的社区系统， 提升消费者在虚拟品牌社区的控制

感。 并且， 管理者应采取科技手段， 使用信息过滤和

分级过滤软件， 将带有敏感词、 关键字、 重复信息和

垃圾广告等负面信息进行过滤， 避免消费者对虚拟品

牌社区产生不良印象和消极情绪， 提升消费者在虚拟

品牌社区中的专注感。 管理者还应加强虚拟品牌社区

客户关系管理。 虚拟品牌社区客服主要负责维护社区

的互动秩序， 创造良好的社区沟通氛围， 保持消费者

交流的畅通性， 提高消费者在虚拟品牌社区中的兴奋

感。 此外， 管理者通过设置惩罚制度， 如删帖、 取消

会员、 举报和黑名单机制等， 共建共享文明虚拟品牌

社区， 减少不良的消费者参与行为， 促进消费者对虚

拟品牌社区的好奇感和愉悦感。
第三， 企业应将品牌卷入度纳入虚拟品牌社区管

理范畴， 促进消费者对品牌的密切关注和重视。 企业

应从消费者视角制定完善的品牌营销传播方案， 增加

消费者对虚拟品牌社区的了解和关注。 在进行虚拟品

牌社区建设时， 企业需要构建和提供丰富的、 多样的

资讯渠道， 通过广告、 公关、 销售促进等促销活动增

强品牌在虚拟品牌社区中的知名度和美誉度， 便于消

费者及时、 全面、 准确掌握相关的品牌信息。 并且，
应提升品牌信息与消费者需求的相关度以及品牌对消

费者的价值， 促进消费者对虚拟品牌社区的持续关注

和参与。 此外， 企业还应重视制约品牌卷入度的因

素， 密切关注虚拟品牌社区中的信息动态和关于品牌

的热点话题， 对目标群体进行有针对性的互动营销，
促进消费者的品牌依恋。 不断优化消费者与品牌的接

触点， 加强与目标群体的真诚沟通， 帮助消费者解决

在虚拟品牌社区中遇到的产品和服务问题， 使消费者

获得优质的品牌体验， 满足消费者的心理和情感需

求， 继而提升品牌幸福感。

第四， 企业应不断提升消费者的自我一致性水

平， 促进品牌形象与消费者自我概念的契合。 在运营

虚拟品牌社区时， 企业应在尊重社区用户隐私的前提

下收集、 挖掘和分析用户数据， 抽取关键用户特征，
形成用户标签并构建用户画像， 从而识别消费者的兴

趣和偏好， 全面理解消费者的自我概念， 包括现实的

自我、 理想的自我、 他人实际的自我和他人理想的自

我。 企业基于消费者自我概念精准分析消费者需求，
针对核心消费者群体需求进行品牌定位设计， 塑造适

合消费者自我概念的品牌个性和品牌形象， 并在虚拟

品牌社区情境中充分挖掘和传播品牌特色元素。 企业

通过在品牌商标、 品牌包装、 店铺陈列虚拟展示和广

告设计等方面注入特色元素， 满足消费者的自我概念

以及唤醒消费者的个性认同， 促进品牌个性与消费者

自我概念的契合， 从而在虚拟品牌社区情境中提升消

费者心流体验以及获得品牌幸福感。
（三） 研究局限与展望

关于虚拟品牌社区质量对消费者品牌幸福感影响

机理的问题， 是一个仍然需要进一步研究的重要课

题， 其中与本文内容直接相关的以下三点值得未来进

行深入探讨： 其一， 本文采取在线调查方式获得虚拟

品牌社区参与者调查问卷数据， 但单一来源的自评式

数据及横截面数据也带来了一定测量误差。 为有效判

定变量间逻辑关系， 未来可开展具有时间间隔的纵向

研究设计， 以给虚拟品牌社区质量与消费者品牌幸福

感之间的因果关系验证提供更充分的证据。 其二， 本

文是从单一维度层面探讨消费者心流体验的中介作

用， 考虑到心流体验还包括愉悦感、 专注感、 控制力

等多个次级维度， 未来可分析心流体验的这些次级维

度如何在虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感之

间发挥中介作用及其影响差异。 其三， 本文将品牌卷

入度和自我一致性两类个体特征变量作为边界条件，
引入虚拟品牌社区质量影响消费者品牌幸福感的中介

路径研究之中， 但仍存在其他心理特征变量也会使消

费者在虚拟品牌社区形成的心流体验驱动下呈现不同

品牌幸福感。 因此， 未来可进一步丰富调节变量的选

择， 引入其他心理特征变量 （如利他动机、 心理抗

拒、 自我表露） 来探索虚拟品牌社区质量影响消费

者品牌幸福感的边界条件。
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担保物权制度改革对企业全球价值链
分工位置影响机理研究

———来自中国 《物权法》 准自然实验的经验证据
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［摘　 要］ ２００７ 年中国担保物权制度改革对企业全球价值链分工位置的影响是一项不容忽视的重

要举措。 笔者以 ２００５—２０１３ 年间中国工业企业为研究样本， 基于中国 《物权法》 实施这一准自然实

验， 构建双重差分模型， 通过实证检验担保物权制度改革与企业全球价值链分工位置变化， 揭示二者

的影响关系及其机理。 结果证实： 中国担保物权制度改革显著推动了企业全球价值链分工位置的提

升， 其间发挥关键作用的是改善融资约束。 担保物权制度改革通过提高企业债务融资能力、 调整企业

负债期限结构和改善企业商业信用融资能力三个渠道缓解融资约束并促进企业全球价值链分工位置提

升。 进一步的异质性检验表明： 担保物权制度改革对企业全球价值链分工位置的提升效应在不同类型

的企业存在显著差异。 本研究以来自中国 《物权法》 准自然实验的经验证据， 揭示了担保物权制度

改革对企业全球价值链分工位置的影响机理， 拓展了国际贸易和分工理论， 丰富了 “法与贸易” 研

究领域的现有文献， 为通过法律制度改革促进企业全球价值链位置提升提供了理论和实证依据。
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一、 引言

２００７ 年 《中华人民共和国物权法》 （以下简称

《物权法》 ） 的实施， 为推动中国企业全球价值链升

级提供了制度保障。 该版 《物权法》 对原 《担保法》
所规范的担保物权制度进行了重新界定， 通过对原有

担保物权制度的改革， 为企业债务融资提供了更为多

元的融资渠道， 有效缓解了企业的融资约束问题。 而

融资约束是决定企业全球价值链分工位置的关键因

素。 受融资约束限制， 中国制造业企业在嵌入全球价

值链时， 大多只能选择嵌入前期垫付资金较低的下游

位置， 通过加工贸易等方式参与国际分工， 导致中国

制造业大而不强、 “低端锁定” 等问题越发突出。 因

此， 如果担保物权制度改革能够缓解企业融资约束问

题， 则能有效促进中国企业从全球价值链下游位置向

中高端攀升， 助力中国企业实现全球价值链升级。
已有研究对 “担保物权制度改革与融资约束” 的

关系进行了分析， 发现担保物权改革对缓解融资约束

具有显著正向影响， 但未对 “担保物权制度改革如何

影响中国企业全球价值链分工位置” 以及融资约束在

其间的作用进行深入的探讨。 基于此， 本文将当前经

济转型改革中的两个关键问题： 法律制度改革和全球

价值链升级结合起来， 实证检验以 《物权法》 实施为

特征的担保物权制度改革如何影响企业在全球价值链

分工位置的变动， 并从缓解融资约束的视角， 探讨其

内在影响机理， 为从法律制度改革角度推动中国全球

价值链位置升级探寻一条可行路径。

二、 文献综述与研究假设

近年来， 国内外学者对于 “如何提升企业全球

价值链分工位置” 这一议题进行了许多有益探索，
普遍认为融资约束是制约企业全球价值链分工位置提

升的重要影响因素之一。 其中， Ｂａｓ 和 Ｓｔｒａｕｓｓ⁃Ｋａｈｎ
（２０１５） ［１］研究发现， 企业的融资能力影响其出口决

策， 是决定其全球价值链分工位置的关键因素 （马
述忠等， ２０１７［２］； 吕越等， ２０１８［３］ ）。 企业参与全球

价值链分工需克服出口与进口的双重固定沉没成本

（Ｍｅｌｉｔｚ， ２００３［４］； Ｂａｌｄｗｉｎ 等， ２０１５［５］ ）， 面临融资

约束较小的企业更容易嵌入全球价值链分工网络

（Ｍａｎｏｖａ 和 Ｙｕ， ２０１６［６］ ）。 Ｍａｎｏｖａ （２０１３）［７］、 Ｆｅｅｎｓｔｒａ
等 （２０１４） ［８］进一步指出， 融资支持是保障全球商品

与服务顺利交换的重要前提， 融资能力较弱的企业其

技术升级决策往往缺乏资金支持， 对外投资通常不足

（Ｔｏｐａｌｏｖａ 和 Ｋｈａｎｄｅｌｗａｌ； ２０１１［９］）， 只能选择嵌入前

期 垫 付 资 金 较 低 的 全 球 价 值 链 下 游 生 产 位 置

（Ｅｄｍｏｎｄ 等， ２０１５［１０］）。 而缓解企业融资约束能够有

效改善企业成本加成错配问题， 提高技术投资能力与

国际竞争力， 使得企业从全球分工中获利成为可能

（Ｖａｒｅｌａ， ２０１８［１１］ ）。 吕越等 （２０２０） ［１２］ 利用中国的

数据进一步研究发现， 中国目前的金融体系及相关法

律制度发展尚不完善， 大量企业融资渠道较为局限，
只能选择以嵌入加工贸易为主的全球价值链中下游位

置， 面临缺乏核心技术、 产业大而不强等 “低端锁

定” 难题。 因此， 有效缓解融资约束已成为当前推

动中国企业全球价值链分工位置提升的关键所在

（邓可斌和曾海舰， ２０１４［１３］； 吕越等， ２０１５［１４］； 吕

越等， ２０２０［１２］）。
法律制度的完善是提升企业融资能力的重要保障

（Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， １９９８［１５］； 缪因知， ２０１５［１６］ ）。 相对完

备的法律保障能够对借贷契约双方当事人的权责进行

有效规范， 从而提升企业债务融资能力， 进而为企业

全球价值链分工位置的提升提供有力融资保障

（Ｄｊａｎｋｏｖ 等， ２００７［１７］）。 现有研究成果指出， 中国于

２００７ 年出台的 《物权法》， 对原有物权担保法律制度

进行改革， 有效提升了企业债务融资能力， 缓解了融

资约束问题 （祁怀锦和万滢霖， ２０１８［１８］）。 中国担保

物权制度的规定最早可追溯至 １９９５ 年 《担保法》 颁

布。 尽管 《担保法》 对于抵押权、 质权与留置权等

具体概念进行了详细阐释， 但彼时尚未确立基本物权

制度， 银行贷款等债权担保往往集中于不动产等固定

资产抵押。 在 《担保法》 的约束下， 固定资产比率

较低的企业， 抵押能力往往较为匮乏， 债务融资受到

极大限制。 针对原 《担保法》 制度设计的不足， 《物
权法》 就担保物权等多种具体物权的详细归属问题

进行了规范， 并对基于担保物权变动所引发的民事关

系问题进行了具体界定 （王利明， ２００８［１９］）。 相比于

《担保法》， 《物权法》 较为系统地完善了原有担保物

权制度， 对担保物权制度进行全面改革， 大大缓解了

企业的融资约束难题： 一方面扩宽了可用于债务融

资担保的资产类型， 将应收款项、 合同权利、 商誉

等赋予担保物权， 提升了企业基于物权抵押、 质押

的债务融资能力 （Ｇｒｅｇｏｒｙ 和Ｔｅｎｅｖ， ２００１［２０］ ）； 另一

方面简化了担保物权的设定与实现方式， 削减了物权

抵押、 质押的债务融资成本 （Ｍｅｇｈａｎａ 等， ２０１０［２１］ ），
６１１
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为企业运用债务工具解决融资问题提供了多元选择。
总的来看， 中国以 《物权法》 的实施为标志的担保

物权制度改革为企业债务融资提供了更为多元的融资

渠道 （钱雪松等， ２０１９［２２］； 江伟和姚文韬， ２０１６［２３］；
祁怀锦和万滢霖， ２０１８［１８］ ）， 缓解了企业的融资约

束， 在一定程度上能够影响企业的全球价值链分工

位置。
学者们已对以 《物权法》 实施为标志的担保物

权制度改革如何影响企业融资约束状况进行了有益的

探讨， 但尚未对担保物权制度改革具体如何影响企业

全球价值链的分工位置及其机理进行深入探讨。 担保

物权制度改革强化了基于担保物权的债务融资双方当

事人的权益保护， 能够显著改善企业的债务融资环境

（Ｓｔｅｉｊｖｅｒｓ 和 Ｖｏｏｒｄｅｃｋｅｒｓ， ２００９［２４］； 江伟， ２０１０［２５］ ）。
《物权法》 实施后， 企业的技术升级与对外投资决策

能够及时通过债务融资获得资金支持 （Ｈａｓｅｌｍａｎｎ
等， ２０１０［２６］； Ｃａｍｐｅｌｌｏ 和 Ｌａｒｒａｉｎ， ２０１６［２７］ ）， 企业

的投资效率有效提升 （钱雪松和方胜， ２０２１［２８］）， 创

新活动普遍增加 （钱雪松等， ２０２１［２９］）。 现有研究成

果进一步指出， 这一担保物权制度改革对异质性企业

融资约束的缓解效应存在差异 （Ｇｒｅｇｏｒｙ 和 Ｔｅｎｅｖ，
２００１［２０］； Ｍｅｇｈａｎａ 等， ２０１０［２１］； 钱雪松等， ２０１９［２２］）。 较

位于全球价值链上游的企业而言， 下游企业生产率更

低， 固定资产比重更小， 所面临融资约束更严重

（Ｃｈｏｒ 等， ２０２１［３０］）。 对于因面临较强融资约束而处

于全球价值链中下游位置的部分低固定资产比率企业

而言， 担保物权制度改革能够有效激励其通过债务工

具进行外源融资 （Ｑｉａｎ 和 Ｓｔｒａｈａｎ， ２００７［３１］； ＭｃＬｅａｎ
等， ２０１２［３２］； 王靖宇和张宏亮， ２０２０［３３］）， 有效提升企

业债务融资水平， 从而为全球价值链分工位置攀升提

供有力融资保障。 基于此， 本文提出如下两个假设。
Ｈ１： 以 《物权法》 实施为标志的担保物权制度

改革能够显著提升企业全球价值链分工位置。
Ｈ２： 担保物权制度改革通过缓解企业融资约束，

促进企业全球价值链分工位置提升。

三、 研究设计

（一） 识别策略与计量模型设定

本文基于 ２００７ 年中国 《物权法》 实施这一准自然

实验， 以担保物权制度改革为研究对象， 构建双重差

分模型， 对担保物权制度改革能否促进企业全球价值

链分工位置提升进行实证检验。 基于准自然实验构建

的双重差分模型， 能够准确识别政策实施对于实验组

与控制组的作用差异， 进而有效缓解可能存在的内生

性等问题， 因此被广泛应用于法律政策研究领域 （王
彦超和蒋亚含， ２０２０［３４］； 钱雪松和方胜， ２０１７［３５］； 钱

雪松等 ２０２１［２９］）。 本文参考钱雪松和方胜 （２０１７） ［３５］、
Ａｒｅｔｚ 等 （２０２０） ［３６］的做法， 从担保物权制度改革对于

不同企业融资约束影响的异质性入手， 根据企业固定

资产比率的高低构造实验组与控制组， 就担保物权制

度改革对于企业全球价值链分工位置的影响进行实证

研究。
担保物权制度改革对不同资本结构的企业存在异

质性影响是本文构建准自然实验框架的前提。 现有研

究成果显示， 担保物权制度改革对于企业融资约束，
尤其是债务融资约束的缓解， 存在显著的资产结构异

质性 （Ｂｅｒｋｏｗｉｔｚ 等， ２０１５［３７］； 钱雪松和方胜， ２０１７［３５］；
祁怀锦和万滢霖， ２０１８［１８］）。 具体而言， 改革前， 企

业担保物权往往仅限于房屋及其地上定着物、 机器、
车辆等固定资产； 而担保物权制度改革后， 企业的

无形资产、 流动资产乃至将来取得之资产等非固定

资产均可成为担保标的 （谢在全， ２０１９［３８］ ）。 因此，
以 《物权法》 实施为标志的担保物权制度改革使得

企业原有的担保方式得到扩展 （刘萍， ２００９［３９］）， 使

得企业能够将商誉、 基于合同权利或未来收款权利的

应收款项等非固定资产作为担保物， 设定浮动担保

（李定毅， ２００９［４０］ ）。 对于低固定资产比率的企业而

言， 担保物权制度改革有效缓解了其融资约束。 在改

革前， 由于应收款项、 商誉 （Ｇｏｏｄｗｉｌｌ） 等非固定资

产无法进行抵押， 低固定资产比率企业面临较大融资

约束； 而改革后， 这些企业能够通过为流动性担保标

的 （诸如应收款项） 设置浮动担保获得资金支持，
融资约束得到显著缓解。 然而， 这一担保物权制度改

革对高固定资产比率的企业的影响却十分有限。 这是

因为高固定资产比率企业持有大量存在实物形态的固

定资产， 抵押、 质押能力一直较强， 所受融资约束本

就不大， 加之可作为浮动担保的非固定资产占比较

低， 受担保物权制度改革的影响整体较小。 因此， 以

《物权法》 实施为标志的担保物权制度改革极大拓展

了低固定资产比率企业的融资渠道与融资能力， 缓解

了其融资约束， 却对高固定资产比率企业的融资约束

缓解有限。
基于此， 本文通过测度 ２００５—２００６ 年度 （担保物

权制度改革前） 企业平均固定资产比率， 并据此将样

７１１
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本由高至低排序， 令固定资产比率最高的 １ ／ ３ 企业为

控制组， 最低的 １ ／ ３ 企业为实验组； 并利用 ２００５—
２０１３ 年工业企业数据与海关数据①， 构建双重差分模

型， 实证检验担保物权制度改革对企业全球价值链分

工位置的影响及其作用机理。 具体实证模型如下所示：

ＧＶＣ ｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ＋λ ｉ＋λ ｔ

＋λ ｉｎｄ＋λｃｉｔｙ＋εｉ，ｔ （１）

模型 （１） 中， ＧＶＣ ｉ，ｔ表示企业的出口全球价值

链分工位置， 为本文被解释变量。 Ｌｏｗ ｉ 为分组变量：
固定资产比率最低的 １ ／ ３ 实验组企业， Ｌｏｗ ｉ 取值为

１； 最高的 １ ／ ３ 对照组企业， Ｌｏｗ ｉ 取值为 ０。 Ａｆｔｅｒｔ 为
担保物权制度改革的虚拟变量， ２００７ 年为担保物权

制度改革发生年， 其当年及以后取值为 １， 否则为 ０。
Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 为分组变量 Ｌｏｗ ｉ 与担保物权制度改革虚拟

变量 Ａｆｔｅｒｔ 的交互项， 用于检验以 《物权法》 实施为

标志的担保物权制度改革对于企业全球价值链分工位

置的影响。 Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ代表对一系列企业特征变量进行

控制， λ ｉ、 λ ｔ、 λ ｉｎｄ、 λｃｉｔｙ分别表示对企业、 年份、 行

业、 城市固定效应进行控制。 εｉ，ｔ 为残差项。 同时，
本文在企业层面聚类， 以处理潜在的异方差问题。 若

回归结果中交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系数显著为正， 即本文

假设 １ 得到验证， 说明担保物权制度改革能够显著提

升企业全球价值链分工位置。
此外， 为确保实证结果的稳健性， 本文分别通过

重新构造实验组与控制组、 采用倾向匹配得分重新为

实验组匹配控制组、 构建平衡面板、 时间趋势检验与

安慰剂检验等方式， 进行稳健性检验。
（二） 主要变量测度

１􀆰 企业出口全球价值链分工位置的测度。
企业全球价值链分工位置为本文核心被解释变

量。 参考 Ｃｈｏｒ 等 （２０２１）［３０］ 和 Ａｎｔｒàｓ 等 （２０１２）［４１］ 的方

法， 本文对 ２００５—２０１３ 年中国企业的出口全球价值

链分工位置 （加权上游度指数） 进行测度， 并以此

衡量企业全球价值链分工位置。 具体地， 本文首先借

鉴 Ａｎｔｒàｓ 等 （２０１２） ［４１］ 的研究， 利用世界投入产出

表， 计算企业的出口产品与其最终产品的距离， 以此

衡量产品的出口全球价值链分工位置 （产品层面的

上游度）。 一般而言， 距最终品生产阶段间隔 （距

离） 越远的产品， 在全球价值链中的分工位置越高，
通常越接近全球价值链分工的上游位置。 进一步， 本

文借鉴 Ｃｈｏｒ 等 （２０２１） ［３０］ 的研究， 结合中国工业企

业数据库和海关数据库， 识别企业的具体出口产品种

类； 并以产品出口额占企业总出口量的比例为权重，
结合不同出口产品的全球价值链分工位置 （产品层

面的上游度）， 在企业层面进行加权， 得到企业出口

全球价值链分工位置 （加权上游度） 指数。 最后，
本文对企业出口全球价值链分工位置指数进行对数处

理， 以衡量企业的全球价值链分工位置 （ＧＶＣ ｉ，ｔ ）。
该指数越大， 表明企业在全球价值链分工位置越高，
越处于相对上游位置。

２􀆰 其他变量说明。
参考现有研究成果， 本文对企业和行业层面的一

系列特征变量进行控制， 缓解实证研究 “担保物权制

度改革能否提升企业全球价值链分工位置” 时可能存

在的遗漏变量问题。 首先， 我们对企业的资本劳动比

（Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ） 进行了控制。 企业的资本劳动比

（Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ） 反映了企业的资本与劳动的相对

比例， 衡量了企业的要素禀赋结构， 是决定企业全球

价值链嵌入位置的重要指标。 然后， 我们通过资本投

入规模 （Ｃａｐｉｔａｌ） 控制企业规模， 根据员工人数

（Ｅｍｐｌｏｙ） 控制企业人力资本存量。 最后， 考虑到企业

自身的生产率、 产权性质、 利润率及资本结构对企业

全球价值链分工位置的影响， 我们分别对企业的主营

业务收入 （Ｒｅｖｅｎｕｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 企业规模

（Ｓｉｚｅ）、 企业年龄 （Ａｇｅ）、 产权性质 （ＳＯＥ）、 是否为

外商投资企业 （ＦＩＥ）、 贸易方式 （Ｐｒｏｃｅｓｓｉｎｇ） 等特征

变量进行控制。 具体的变量定义如表 １ 所示。
表 １ 变量定义表

变量名称 变量符号 变量定义说明

全球价值链分工位置 ＧＶＣ 以企业全球价值链分工位置 （上游度指数） 的自然对数进行替代衡量

资本劳动比 Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ 平均总资本除以平均职工人数的自然对数

资本投入 Ｃａｐｉｔａｌ 平均总资产的自然对数

８１１

① 考虑到企业融资约束与全球价值链分工位置之间可能存在内生性， 本文以担保物权制度改革前两年 （２００５—２００６） 的平均固定资产比率对企

业进行分组， 并选取 ２００５ 年后的样本进行分析； 同时由于数据的可得性限制， 本文选取 ２００５—２０１３ 年的中国制造业工业企业数据展开研究。
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变量名称 变量符号 变量定义说明

员工人数 Ｅｍｐｌｏｙ 全部从业人员年平均人数的自然对数

主营业务收入 Ｒｅｖｅｎｕｅ 主营业务收入的自然对数

资产负债率 Ｌｅｖ 负债总额 ／ 资产总额

企业规模 Ｓｉｚｅ 参考工业企业设置， 根据企业产品生产能力、 固定资产价值、 劳动力人数等条件划分

企业年龄 Ａｇｅ 企业至本期成立年数

产权性质 ＳＯＥ 虚拟变量， 当企业为国有企业时取值为 １， 否则为 ０

外商投资企业 ＦＩＥ 虚拟变量， 当企业外商投资企业时取值为 １， 否则为 ０

贸易方式 Ｐｒｏｃｅｓｓｉｎｇ 虚拟变量， 当企业从事加工贸易取值为 １， 一般贸易取值为 ０

（三） 数据来源与处理

本文利用 ２００５—２０１３ 年中国工业企业数据与海

关贸易数据， 实证检验担保物权制度改革对于企业全

球价值链分工位置的影响。 其中， 对中国工业企业数

据与海关贸易数据的处理方式如下： 首先， 本文根据

Ｂｒａｎｄｔ 等 （２０１２） ［４２］的方法， 剔除了中国工业企业数

据中存在的异常观测值， 并对 ２００５—２０１３ 年中国工

业企业进行唯一编码。 其次， 本文选取 ２００５—２０１３
年 “企业—产品” 维度的海关贸易数据， 参考 Ａｈｎ
等 （２０１１） ［４３］的研究， 剔除从事进出口贸易代理企业

的观测值、 剔除贸易方式等重要变量缺漏的观测值，
并根据 “大类经济类别分类 （ＢＥＣ ４􀆰 ０） ” 划定企业

进口产品类别， 同时对企业进口中间品与出口产品的

贸易类型进行准确判别。 然后， 本文依照 Ａｎｔｒàｓ 等

（２０１２） ［４１］、 Ｃｈｏｒ 等 （２０２１） ［３０］ 的研究， 利用 ２００５—
２０１３ 年世界投入产出表 （ＷＩＯＴ） 和海关贸易数据，
以产品出口值占企业总出口值的份额为权重对产品上

游度指数进行加权， 测度企业维度的全球价值链分工

位置。 最后， 借鉴田巍和余淼杰 （２０１３） ［４４］、 余淼杰

和张睿 （２０１７） ［４５］的研究， 本文通过前步骤所设定的

工业企业唯一编码， 将工业企业数据与海关数据进行

匹配， 由此得到了 ２００５—２０１３ 年关于中国工业企业

数据与海关贸易数据的非平衡面板合并数据。

①　 限于篇幅， 多重共线性检验结果正文没有汇报， 实证结果备索。

此外， 为保证实证结果的可靠性， 本文进一步对

上述数据样本进行了如下处理： 首先， 为保证样本企

业在担保物权制度改革前后一直存续， 本文对成立时

间晚于 ２００７ 年或者于 ２００７ 年之前注销的企业进行剔

除； 其次， 为避免数据的缺失值对回归结果造成影

响， 本文对诸如总资产、 主营业务收入、 资本投入、
员工人数等关键变量缺失的企业样本进行剔除， 同时

剔除了员工人数少于 ８ 人的样本数据； 接着， 为保证

数据的准确性， 本文剔除了诸如 “如成立时间小于

０” 等存在明显数据错误的企业样本； 最后， 为消除

极端值可能造成的影响， 本文对关键的连续变量进行

了前后 １％的缩尾处理。

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 对企业全球价值链分工位置 （ＧＶＣ） 等主要

变量进行了描述性统计。 研究结果显示， ２００５—２０１３
年共 ９５ ４４６ 个年度企业样本观测值。 其中， 全球价

值链分工位置 （ＧＶＣ） 的样本均值为 １􀆰 １０， 最小值

为 ０􀆰 ６２， 最大值为 １􀆰 ５７， 表明中国企业全球价值链

分工位置差距较大， 部分企业仍处于全球价值链分工

的相对下游位置。 资本劳动比 （Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ）
的样本均值为 ５􀆰 ３２， 最小值为 １􀆰 ０２， 最大值为

１０􀆰 ７７， 表明企业的要素禀赋结构存在较大差异。 总

的来看， 各变量描述性统计均符合工业企业基本特

征。 此外， 本文对可能存在的多重共线性问题进行了

检验①， 各变量 ＶＩＦ 值均小于 ５， 表明各变量间不存

在显著多重共线性问题。

表 ２ 描述性统计

变量 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

ＧＶＣ ９５ ４４６ １􀆰 １０ ０􀆰 ２２ ０􀆰 ６２ １􀆰 ５７

Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ ９５ ４４６ ５􀆰 ３２ １􀆰 ０７ １􀆰 ０２ １０􀆰 ７７

Ｃａｐｉｔａｌ ９５ ４４６ １０􀆰 ６２ １􀆰 ３７ ６􀆰 ０１ １８􀆰 ９８

Ｅｍｐｌｏｙ ９５ ４４６ ５􀆰 ３１ １􀆰 ０８ ２􀆰 ３０ １１􀆰 ３２

Ｒｅｖｅｎｕｅ ９５ ４４６ １０􀆰 ９４ １􀆰 ２８ ５􀆰 ６８ １８􀆰 ８３

Ｌｅｖ ９５ ４４６ ０􀆰 ５５ ０􀆰 ２８ ０􀆰 ００ １０􀆰 １３

Ｓｉｚｅ ９５ ４４６ ２􀆰 ７３ ０􀆰 ４８ １􀆰 ００ ３􀆰 ００

Ａｇｅ ９５ ４４６ １０􀆰 １８ ７􀆰 ００ ０􀆰 ００ ６２􀆰 ００

９１１
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变量 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

ＦＩＥ ９５ ４４６ ０􀆰 ６５ ０􀆰 ４８ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

ＳＯＥ ９５ ４４６ ０􀆰 ０１ ０􀆰 １２ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

Ｐｒｏｃｅｓｓｉｎｇ ９５ ４４６ ０􀆰 ０８ ０􀆰 ２７ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

（二） 平行趋势检验

同时， 采用双重差分模型对 “担保物权制度改

革能否促进企业全球价值链分工位置提升” 进行实

证检验， 要求担保物权制度改革这一政策冲击严格外

生， 满足平行趋势假定， 即实验组企业如未受到担保

物权制度改革的影响， 其全球价值链分工位置的时间

趋势应与对照组企业保持一致。 如图 １ 所示， 担保物

权制度改革前 （ ｔ ＝ ０ 期前）， 系数的置信区间均不显

著异于 ０， 实验组和控制组企业的全球价值链分工位

置基本保持平行趋势； 而改革后 （ ｔ ＝ ０ 期后）， 变量

系数开始显著为正， 实验组较对照组的全球价值链分

工位置明显提升。 图 １ 平行趋势检验结果表明： 《物
权法》 颁布前， 担保物权制度改革尚未施行， 实验

组企业和对照组企业的全球价值链位置不存在明显差

异； 而以 《物权法》 实施为标志的担保物权制度改

革发生后， 实验组企业全球价值链位置较对照组企业

存在显著提升， 满足平行趋势假定。

�
�
�
)
�
�
J
�
�
�
�

��'����L��

0

0.1

�0.1

0.2

�2 �1 1 2 3 40

图 １　 平行趋势检验

（三） 基准回归结果

接着， 本文根据模型 （１） 正式对 “担保物权制

度改革能否促进企业全球价值链分工位置提升” 进

行回归分析。 表 ３ 报告了本文基准回归结果。 其中，
列 （１） 报告了担保物权制度改革对企业全球价值链

位置影响的初步回归结果， 并控制了企业固定效应、
年份固定效应、 行业固定效应与城市固定效应。 结果

显示， 交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系数均在 １％的水平上显著

为正， 说明担保物权制度改革能够有效提升企业全球

价值链分工位置。 列 （２） 在列 （１） 的基础上进一

步对相关企业特征变量加以控制， 而交互项 Ｌｏｗ ｉ ×

Ａｆｔｅｒｔ 系数依然显著为正， 担保物权制度改革对于企

业全球价值链位置的提升效应仍然存在。 以上基准回

归结果显著支持了本文假设 １， 说明担保物权制度改

革显著促进了中国企业全球价值链分工位置提升。

表 ３ 基准回归分析

变量
（１） （２）

ＧＶＣ ＧＶＣ

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｃａｐｉｔａｌ ｌａｂｏｒ ｒａｔｉｏ
－０􀆰 ３７２∗∗∗

（０􀆰 ０５３）

Ｃａｐｉｔａｌ
０􀆰 ３６７∗∗∗

（０􀆰 ０５２）

Ｅｍｐｌｏｙ
－０􀆰 ３６９∗∗∗

（０􀆰 ０５２）

Ｒｅｖｅｎｕｅ
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｌｅｖ
０􀆰 ００２

（０􀆰 ００２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ００２）

Ａｇｅ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０００）

ＳＯＥ
－０􀆰 ０１０
（０􀆰 ００７）

ＦＩＥ
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００３）

Ｐｒｏｃｅｓｓｉｎｇ
－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００２）

企业固定效应 是 是

年份固定效应 是 是

行业固定效应 是 是

城市固定效应 是 是

样本数 ９５ ４４６ ９５ ４４６

Ｒ２ ０􀆰 ４４６ ０􀆰 ４４７

　 　 注： 括号内为标准误； ∗ｐ＜ ０􀆰 １， ∗∗ｐ＜ ０􀆰 ０５， ∗∗∗ｐ＜ ０􀆰 ０１。 下同。

（四） 稳健性检验

为保证上述 “担保物权制度改革能够有效提升

企业全球价值链分工位置” 这一实证结论的可靠性，
本文分别通过重新构造实验组与控制组、 运用倾向匹

配得分法为实验组重新匹配控制组、 构建平衡面板、
时间趋势检验与安慰剂检验等方式， 进一步对基准回

归结果进行稳健性检验。
１􀆰 重新构造实验组与控制组。
参考钱雪松和方胜 （２０１７） ［３５］的研究， 本文通过

重新构造实验组与控制组进行稳健性检验。 具体地，
０２１
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本文设计了两种实验组与控制组的构造方式。 一是将

企业根据固定资产比率由高至低分为 ３ 组， 令固定资

产比率处在中部 １ ／ ３ 的企业为实验组， 仍保持固定资

产比率最高的 １ ／ ３ 企业为控制组， 构造分组变量

Ｌｏｗ１ｉ； 并将 Ｌｏｗ１ｉ 与虚拟变量 Ａｆｔｅｒｔ 交乘， 构造担保

物权制度改革政策效应交互项 Ｌｏｗ１ｉ ×Ａｆｔｅｒｔ。 二是将

企业根据固定资产比率中位数分为两组， 令低于固定

资产比率中位数的企业为实验组， 否则为控制组， 构

造分组变量 Ｌｏｗ２ｉ； 并将 Ｌｏｗ２ｉ 与虚拟变量 Ａｆｔｅｒｔ 交
乘， 再次构造担保物权制度改革政策效应交互项

Ｌｏｗ２ｉ×Ａｆｔｅｒｔ。 本文通过上述两种实验组与控制组的

构造方式进行稳健性分析， 再次检验担保物权制度

改革对企业全球价值链分工位置的影响， 以排除由

于实验组和对照组构建方式差异对回归结果可能产

生的干扰。

①　 本文通过企业固定资产比率异质性构造实验组与控制组建立双重差分模型， 实验组与控制组在担保物权制度改革发生前可能自身存在一定程

度异质性， 从而对本文基准回归结论的稳健性产生干扰。
②　 这里的 “进入” 或 “退出” 样本， 指样本企业在本文研究窗口期内成立或注销， 因而导致样本数据表现出非平衡面板的特征。

表 ４ 列 （１） 结果显示， Ｌｏｗ１ｉ ×Ａｆｔｅｒｔ 系数在 １％
的水平上显著为正， 说明根据第一种方式重新构造实

验组和对照组后， 物权担保改革提高企业全球价值链

位置的效应依然显著存在。 在列 （２） 中， Ｌｏｗ２ｉ ×
Ａｆｔｅｒｔ 系数仍在 １％的水平上显著为正， 表明根据第二

种方式重新构造实验组和对照组后， 担保物权制度改

革对于提升企业全球价值链分工位置的正向作用仍然

显著。 该稳健性检验结果显示， 重新构造实验组与控

制组后， 担保物权制度改革能够有效提升企业全球价

值链分工位置的结论仍然成立， 上述重新构造实验组

与控制组的稳健性检验没有改变本文基准回归结论。
２􀆰 倾向匹配得分检验。
为缓解在担保物权制度改革发生前实验组与控制

组自身存在的异质性差异对实证结果可能产生的干

扰①， 本文通过倾向得分匹配法 （ＰＳＭ） 为实验组精

准匹配控制组进行稳健性检验。 具体地， 本文通过最

近邻匹配法 （ＮＮＭ） 这一常用的倾向得分匹配工具，
为实验组与对照组进行倾向得分匹配。 表 ４ 列 （３）
汇报了该稳健性检验回归结果， 交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系
数在 ５％水平上显著为正。 这一稳健性检验结果表

明： 对数据进行倾向得分匹配处理后， 担保物权制度

改革对于企业全球价值链分工位置的提升效应仍然存

在。 基于倾向得分匹配法的稳健性检验没有改变本文

基准回归结果。

表 ４ 稳健性检验Ⅰ

变量

（１） （２） （３）

重新构造实验组与控制组 ＰＳＭ

ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ

Ｌｏｗ１ｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｌｏｗ２ｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００５∗∗

（０􀆰 ００１）

控制变量 是 是 是

企业固定效应 是 是 是

年份固定效应 是 是 是

行业固定效应 是 是 是

城市固定效应 是 是 是

样本数 ９５ ３５５ １４３ ９６７ ７６ ２６６

Ｒ２ ０􀆰 ４４０ ０􀆰 ４３６ ０􀆰 ４４２

３􀆰 构建平衡面板。
由于担保物权制度改革前后企业存在 “进入”

或 “退出” 样本的情况②， 可能对本文基准回归结

果产生干扰。 为缓解企业 “进入” 或 “退出” 样本

对估计结果可能产生的影响， 本文通过构建平衡面板

数据以进行稳健性检验。 表 ５ 列 （１） 汇报了平衡面

板稳健性检验回归结果， 交互项 Ｌｏｗ ｉ ×Ａｆｔｅｒｔ 系数在

１％的水平上显著为正， 再次表明担保物权制度改革

能够显著提升企业全球价值链分工位置。
４􀆰 调整时间窗口。
２００８ 年金融危机爆发后， 政府实施的 “四万亿”

紧急刺激政策对企业融资约束的缓解可能影响本文基

准回归结果的稳健性。 为缓解该政策可能产生的干

扰， 本文把时间窗口缩短至 ２００７ 年， 将金融危机爆

发后的企业－年度样本剔除， 以进行稳健性检验。 剔

除金融危机与 “四万亿” 政策影响的稳健性检验回

归结果如表 ５ 列 （２） 所示， 时间窗口调整后， 交互

项系数 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 仍在 ５％的水平上显著为正， 说明

控制金融危机与 “四万亿” 政策后， 担保物权制度

改革仍能促进企业全球价值链分工位置提升。

１２１
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表 ５ 稳健性检验Ⅱ

变量

（１） （２）

平衡面板 调整时间窗口

ＧＶＣ ＧＶＣ

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００３∗∗

（０􀆰 ００２）

控制变量 是 是

企业固定效应 是 是

年份固定效应 是 是

行业固定效应 是 是

城市固定效应 是 是

样本数 ３７ ００３ ４７ ０３９

Ｒ２ ０􀆰 ４３１ ０􀆰 ５５８

５􀆰 安慰剂检验。
本文在模型 （１） 中根据企业固定资产比率高低

构建分组变量， 并未对实验组与对照组本身的异质性

进行探讨。 企业全球价值链位置的差异可能内生于其

固定资产比重的差异， 而非由担保物权制度改革引

起。 为消除由于实验组和对照组自身异质性引起的系

统性估计偏误， 本文通过 １ ０００ 次随机构造实验组与

控制组的回归分析， 进行 “反事实” 安慰剂检验。
图 ２ 报告了这一 “反事实” 安慰剂检验的实证结果。
如图 ２ 所示， 该检验所产生的 １ ０００ 个交互项 Ｌｏｗ ｉ ×
Ａｆｔｅｒｔ 的系数， Ｔ 检验统计量均集中于 ０ 附近， 近似

呈正态分布。 该安慰剂检验结果表明， 随机构造实验

组与控制组并未对本文基准回归结果产生显著影响，
即担保物权制度改革对于企业全球价值链分工位置的

正向影响基本不存在随机性偏误。
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图 ２　 安慰剂检验

五、 影响机理分析与异质性检验

（一） 担保物权制度改革、 融资约束与企业全球

价值链分工位置提升

担保物权制度改革能够有效缓解企业融资约束问

题 （钱雪松和方胜， ２０１７［３５］ ）， 而融资约束的变动，
正是影响企业全球价值链分工位置的关键因素① （马
述忠等， ２０１７［２］； 吕越等， ２０１８［３］ ）。 理论上， 担保

物权制度改革能够通过缓解企业约束， 促进企业全球

价值链分工位置的提升。 但是， 由于融资约束和企业

全球价值链分工位置存在严重内生性， 其相互影响

机理很难进行因果识别。 因此， 本文参考 Ｌｉｕ 和 Ｙｉ
（２０１５） ［４６］、 Ｗｕ 等 （２０２１） ［４７］的研究， 以 《物权法》
的实施作为融资约束的工具变量， 构建 ２ＳＬＳ 模型，
对假设 ２ 进行实证检验， 探究担保物权制度改革是否

通过缓解融资约束推动企业全球价值链分工位置的

提升。

ＳＡｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ＋λ ｉ

＋λ ｔ＋λ ｉｎｄ＋λｃｉｔｙ＋εｉ，ｔ （２）
ＧＶＣ ｉ，ｔ ＝β０＋β１ＳＡｉ，ｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ＋λ ｉ＋λ ｔ

＋λ ｉｎｄ＋λｃｉｔｙ＋εｉ，ｔ （３）

首先， 如模型 （２） 所示， 本文采用 ＳＡ 指数②

对企业融资约束水平进行替代衡量 （ Ｈａｄｌｏｃｋ 和

Ｐｉｅｒｃｅ， ２０１０［４８］）， 进而检验担保物权制度改革对于

企业融资约束的影响。 回归结果如表 ６ 列 （１） 所

示， 交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系数在 １％的水平上显著为负，
说明相较于控制组企业而言， 担保物权制度改革能够

显著缓解实验组企业融资约束。 同时， 如模型 （３）
所示， 本文参考 Ｌｉｕ 和 Ｙｉ （ ２０１５） ［４６］ 的研究构建

２ＳＬＳ 模型， 实证检验担保物权制度改革是否通过缓

解企业融资约束进而提升企业全球价值链分工位置。
具体地， 本文使用 《物权法》 的实施作为工具变量

以识别企业融资约束变动对全球价值链分工位置的影

响。 ２ＳＬＳ 回归结果如表 ６ 列 （ ２） 所示， ＳＡ （ ＩＶ：
Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ） 系数在 ５％的水平上显著为负， 说明担

保物权制度改革能够通过缓解低固定资产比率企业融

资约束， 有效推动其全球价值链分工位置提升， 本文

２２１

①

②

为保证回归结果的稳健性， 本文同时检验了缓解融资约束对于企业全球价值链升级的显著正向作用， 限于篇幅正文没有报告， 回归结果

备索。
Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ （２０１０） ［４８］首次以 ＳＡ 指数衡量企业融资约束， 随即被广泛运用。 其计算公式为： －０􀆰 ７３７×（资产规模）＋０􀆰 ０４３×（资产规模） ２

－０􀆰 ０４０×（年龄）。 该指数越大， 则企业面融资约束越为严重。
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的假设 ２ 得到支持。

表 ６ 影响机理分析

（１） （２）

ＳＡ ＧＶＣ

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（０􀆰 ００３）

ＳＡ
（ＩＶ： Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ）

－０􀆰 １７７∗∗

（０􀆰 ０５２）

控制变量 是 是

企业固定效应 是 是

年份固定效应 是 是

行业固定效应 是 是

城市固定效应 是 是

Ｕｎｄｅｒ ｉｄｅｎｔｉｆｉｃａｔｉｏｎ ｔｅｓｔ 通过

Ｗｅａｋ ｉｄｅｎｔｉｆｉｃａｔｉｏｎ ｔｅｓｔ 通过

Ｓａｒｇａｎ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ 通过

样本数 ９５ ４４６ ９５ ４４６

Ｒ２ ０􀆰 ７００ ／

（二） 基于债务融资视角的进一步分析

Ｂｅｒｋｏｗｉｔｚ 等 （２０１５） ［３７］研究指出， 《物权法》 实

施后， 担保物权制度改革能够为债权人提供有效保

护， 从而提高企业外源融资的可获得性， 减少对于内

源融资的依赖。 同时依据 “优序融资理论”， 企业进

行外源融资往往遵循先债务融资、 后股权融资的顺

序。 因此， 本文进一步从债务融资的视角， 探究担保

物权制度改革所导致的企业债务融资能力变化对于全

球价值链分工位置的影响。
１􀆰 总体债务融资能力。
本文从企业总体债务融资能力的视角， 对担保物

权制度改革能否通过改善企业债务融资， 促进全球价

值链分工位置提升进行检验。 参考钱雪松和方胜

（２０１７） ［３５］ 的研究， 本文以负债总额的自然对数

（Ｔｏｔａｌ Ｄｅｂｔ） 对于企业总体债务融资能力进行替代衡

量。 如表 ７ 列 （１） 所示， 本文对担保物权制度改革

能否改善企业总体债务融资能力进行检验。 回归结果

显示交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系数在 １％的水平上显著为正，
说明担保物权制度改革能够有效提升企业总体负债水

平， 改善企业总体债务融资能力。 同时， 本文构建

２ＳＬＳ 模型， 检验担保物权制度改革能否通过改善企

业总体债务融资能力推动全球价值链分工位置提升。
回归结果如表 ７ 列 （２） 所示。 Ｔｏｔａｌ⁃Ｄｅｂｔ（ＩＶ： Ｌｏｗｉ ×
Ａｆｔｅｒｔ） 第二阶段回归系数在 １％的水平上显著为正，
说明担保物权制度改革对于企业的总体债务融资能力

的提升是推动全球价值链分工位置提升的关键因素。
２􀆰 负债期限结构。
本文分别从长期负债与短期负债的视角对企业债

务融资展开讨论， 探究担保物权制度改革能否通过改

善企业负债期限结构， 提升全球价值链分工位置。 根

据财务理论， 相对于短期负债而言， 长期负债的筹资

风险低、 还款压力小； 企业面临融资约束越大， 其负

债期限越短 （李胜坤和齐寅峰， ２００７［４９］ ）。 参考钱雪

松和方胜 （２０１７）［３５］、 祁怀锦和万滢霖 （２０１８）［１８］ 的研

究， 本文分别以长期负债与流动负债的自然对数对于

企业长、 短期债务水平进行替代衡量。
如表 ７ 列 （３） 与列 （４） 所示， 本文分别就担

保物权制度改革对于企业长、 短期债务融资水平的影

响进行分析。 回归结果显示， 列 （３） 短期负债的交

互项 Ｌｏｗ ｉ ×Ａｆｔｅｒｔ 回归系数在 １％的水平上显著为负，
而列 （４） 的长期负债的交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 回归系数

在 １％的水平上显著为正。 该回归结果表明： 担保物

权制度改革能够改善企业负债期限结构， 减少短期融

资， 增加长期融资， 缓解融资约束问题。
同时， 本文构建 ２ＳＬＳ 模型， 检验担保物权制度

改革能否通过改善企业负债期限结构提升全球价值链

分工位置。 回归结果如表 ７ 列 （５） 与列 （６） 所示。
列 （５） 短期债务融资水平变动 Ｃｕｒ⁃Ｄｅｂｔ（ ＩＶ： Ｌｏｗ ｉ ×
Ａｆｔｅｒｔ） 的回归系数在 １％的水平上显著为负； 而列

（６） 长期债务融资水平变动 Ｌｏｎｇ⁃Ｄｅｂｔ（ＩＶ： Ｌｏｗ ｉ×Ａｆ⁃
ｔｅｒｔ） 的回归系数在 ５％的水平上显著为正。 这一回归

结果表明： 担保物权制度改革所导致的企业负债期限

结构的改善 （更多地使用长期负债） 能够有效推动

全球价值链分工位置提升。

表 ７ 基于债务融资视角的进一步分析

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

Ｔｏｔａｌ Ｄｅｂｔ ＧＶＣ Ｃｕｒ Ｄｅｂｔ Ｌｏｎｇ Ｄｅｂｔ ＧＶＣ ＧＶＣ Ｃｒｅｄｉｔ ＧＶＣ

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ０５５∗∗∗

（０􀆰 ００８）
－０􀆰 ０２８∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 １１８∗∗∗

（０􀆰 ０４１）
０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００３）

３２１



·国际经济· 　 ２０２２ 年第 ７ 期

续前表

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

Ｔｏｔａｌ Ｄｅｂｔ ＧＶＣ Ｃｕｒ Ｄｅｂｔ Ｌｏｎｇ Ｄｅｂｔ ＧＶＣ ＧＶＣ Ｃｒｅｄｉｔ ＧＶＣ

Ｔｏｔａｌ⁃Ｄｅｂｔ
（ＩＶ： Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ）

０􀆰 ０８７∗∗∗

（０􀆰 ０２７）
Ｃｕｒ⁃Ｄｅｂｔ

（ＩＶ： Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ）
－０􀆰 １７４∗∗∗

（０􀆰 ０６３）
Ｌｏｎｇ⁃Ｄｅｂｔ

（ＩＶ： Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ）
０􀆰 ０４２∗∗

（０􀆰 ０１８）
Ｃｒｅｄｉｔ

（ ＩＶ： Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ）
０􀆰 ３１８∗∗∗

（０􀆰 ０９８）

控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是

企业固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

年份固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

行业固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

城市固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

Ｕｎｄｅｒｉｄｅｎｔｉｆｉｃａｔｉｏｎ ｔｅｓｔ 通过 通过 通过 通过

Ｗｅａｋ ｉｄｅｎｔｉｆｉｃａｔｉｏｎ ｔｅｓｔ 通过 通过 通过 通过

Ｓａｒｇａｎ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ 通过 通过 通过 通过

样本数 ９５ ４４６ ９５ ４４６ ９４ ９８２ ９５ ５４３ ９４ ９８２ ９５ ５４３ ７０ ６１２ ７０ ６１２

Ｒ２ ０􀆰 ５３１ ／ ０􀆰 ６５９ ０􀆰 ７１３ ／ ／ ０􀆰 ０８２ ／

　 　 ３􀆰 商业信用融资约束。
本文从间接融资的视角， 考察担保物权制度改革

能否通过提高企业商业信用融资能力， 促进全球价值

链分工位置提升。 商业信用即企业与上下游企业因延

期付款或预收货款所形成的借贷关系 （张新民，
２０１２［５０］）。 现有研究成果显示， 企业所获得的价值链

上下游企业提供的商业信用能够有效促进企业出口

（张杰等， ２０１２［５１］； 马述忠和张洪胜， ２０１７［５２］； 刘

晴等， ２０１７［５３］）， 优化全球价值链分工 （沈鸿， 向训

勇； ２０２０［５４］； 程文先和钱学锋， ２０２１［５５］ ）。 参考张

杰等 （２０１２） ［５１］、 刘晴等 （２０１７） ［５３］的研究， 本文以

净应付账款 （应付账款减应收账款） 与资产总额的

比值 （Ｃｒｅｄｉｔ） 对企业的商业信用融资约束进行替代

衡量。 净应付账款与资产总额比值 （Ｃｒｅｄｉｔ） 愈高，
则企业所面临商业信用融资约束愈小。

如表 ７ 列 （７） 所示， 本文就担保物权制度改革

对于企业商业信用融资约束的影响进行分析。 回归结

果显示交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 系数在 １％的水平上显著为

正。 该回归结果表明， 相较于控制组企业， 担保物权

制度改革能够有效缓解实验组企业面临的商业信用融

资约束。 接着， 本文通过构建 ２ＳＬＳ 模型， 对担保物

权制度改革能否通过提高企业商业信用融资能力以推

动全球价值链分工位置提升进行检验。 回归结果如表

７ 列 （８） 所示。 商业信用融资约束 Ｃｒｅｄｉｔ （ＩＶ： Ｌｏｗｉ×
Ａｆｔｅｒｔ） 的回归系数在 １％的水平上显著为正， 这一结

果印证了江伟和姚文韬 （２０１６［２３］ ） 关于 “担保物权

制度改革与供应链金融” 的研究结论， 说明由担保

物权制度改革所引致的企业商业信用融资约束的缓

解， 能够有效提升全球价值链分工位置。
（三） 企业异质性分析

上述研究结果表明， 担保物权制度改革能够助

力企业全球价值链分工位置提升。 但由于企业自身

禀赋的不同， 上述结论对于异质性企业可能存在政

策效果差异。 因此， 本文从贸易方式、 企业规模、
资本类型、 产业结构的视角， 就担保物权制度改革

提升企业全球价值链分工位置进行异质性分析， 以

明确这一改革对于异质性企业全球价值链分工位置

的影响， 从而为企业全球价值链升级提供路径

指引。
１􀆰 贸易方式异质性。
依据企业参与贸易方式的差异， 我们将样本分为

一般贸易企业与加工贸易企业。 表 ８ 列 （１） 与列

（２） 分别报告了担保物权制度改革提升企业全球价

值链分工位置对于一般贸易企业与加工贸易企业的政
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策效果差异。 如表 ８ 所示， 列 （１） 一般贸易企业样

本的交互项系数在 １％的水平上显著为正， 而列 （２）
加工贸易企业样本的交互项系数在 １０％的水平上未

表现显著。 该回归结果表明， 担保物权制度改革对于

全球价值链分工位置的提升作用主要表现在一般贸易

企业而非加工贸易企业。 可能的原因在于： 相较于加

工贸易企业， 一般贸易企业通常需自行开拓进口渠道

并购置相关原材料， 因而前期固定成本投入更高

（黄先海等， ２０１６［５６］ ）， 往往面临更为严重的融资约

束 （毛其淋和赵柯雨， ２０２２［５７］）。
２􀆰 企业规模异质性。
依据企业资产规模差异， 我们将样本分为大企业

与中小企业。 表 ８ 列 （３） 与列 （４） 分别报告了担

保物权制度改革提升企业全球价值链分工位置对于大

企业与中小企业的政策效果差异。 如表 ８ 所示， 列

（３） 大企业样本的交互项 Ｌｏｗ ｉ × Ａｆｔｅｒｔ 回归系数在

１０％的水平上未表现显著， 而列 （４） 中小企业样本

的交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 回归系数在 １％的水平上显著为

正。 该回归结果表明， 担保物权制度改革对于全球价

值链分工位置的提升作用主要表现在中小规模企业而

非大规模企业。 可能的原因在于： 相较于中小企业，
《物权法》 实施前大规模企业受到的融资约束限制往

往更小， 因而担保物权制度改革对该类企业融资约束

的缓解较为有限。 本文关于企业规模异质性的研究，
能够为进一步拓宽中小企业融资渠道， 缓解中小企业

融资难问题， 精准扶持中小企业提升全球价值链分工

位置提供政策参考。

３􀆰 资本类型异质性。
依据企业资本类型的差异， 我们将样本分为外资

企业与内资企业。 表 ８ 列 （５） 与列 （６） 分别报告

了担保物权制度改革提升企业全球价值链分工位置对

于外资企业与内资企业的政策效果差异。 如表 ８ 所

示， 列 （５） 外资企业样本的交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 回归

系数在 １％的水平上显著为正， 列 （６） 内资企业样

本的交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 回归系数在 １０％的水平上显著

为正。 该回归结果表明， 无论对于外资企业还是内资

企业， 担保物权制度改革对于全球价值链分工位置的

提升都表现出显著效果。 由于存在 “技术输入” 的正

外部性， 外资企业全球价值链分工位置的提升可能更

为显著， 这一发现与肖宇等 （２０１９） ［５８］的研究一致。
４􀆰 产业结构异质性。
依据企业产业结构的差异， 我们将样本分为资本

密集企业与劳动密集企业。 表 ８ 列 （７） 与列 （８）
分别报告了担保物权制度改革提升企业全球价值链分

工位置对于资本密集企业与劳动密集企业的政策效果

差异。 如表 ８ 所示， 列 （７） 的资本密集企业样本的

交互项 Ｌｏｗ ｉ×Ａｆｔｅｒｔ 回归系数在 １０％的水平上未表现显

著， 而列 （８） 劳动密集企业样本交互项 Ｌｏｗ ｉ ×Ａｆｔｅｒｔ
回归系数在 １％的水平上显著为正。 该回归结果表

明， 担保物权制度改革对于全球价值链分工位置的提

升作用主要表现在劳动密集企业而非资本密集企业。
可能的原因在于： 相较于劳动密集企业， 担保物权制

度改革前资本密集企业已然嵌入全球价值链的较高位

置， 因而担保物权制度改革的政策效果不甚显著。

表 ８ 异质性企业分析

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

贸易方式 企业规模 资本类型 产业结构

一般贸易 加工贸易 大规模 小规模 外资企业 内资企业 资本密集 劳动密集

ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ ＧＶＣ

Ｌｏｗｉ×Ａｆｔｅｒｔ
０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ００４）

０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００５∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００４∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００３

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００２）

控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是

企业固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

年份固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

行业固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

城市固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

样本数 ８７ ９３７ ７ ５０９ ４８ ４５６ ４６ ９９０ ６１ ９０７ ３３ ５３９ ４７ ７７２ ４７ ６７４

Ｒ２ ０􀆰 ４３６ ０􀆰 ５４７ ０􀆰 ４５３ ０􀆰 ４３３ ０􀆰 ４６５ ０􀆰 ４１０ ０􀆰 ４３８ ０􀆰 ４４５
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七、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于中国 《物权法》 实施这一准自然实

验， 以担保物权制度改革为研究对象， 构建双重差

分模型， 实证研究担保物权制度改革对于企业全球

价值链分工位置的影响及其机理， 得到以下主要研

究结论。
第一， 中国企业在全球价值链中分工位置的提升

需要相关法律制度的配套和完善。 我们的研究结果证

实， 以 《物权法》 实施为标志的担保物权改革对于

提升国内企业全球价值链分工位置具有显著正向作

用。 当前， 中国正处于经济转型发展、 深化改革的关

键阶段。 促进中国企业迈向全球价值链中高端， 不仅

需要经济改革和转型， 也需要相关法律制度的完善和

支撑。 本文基于担保物权制度改革的视角， 强调了法

律制度改革对企业全球价值链的正向影响， 为更好地

推动法律制度改革， 完善全球价值链企业的制度保障

和监管机制， 进而推动中国企业在全球价值链分工位

置的提升提供了实证支持。
第二， 融资约束是制约中国企业向全球价值链中

上游提升的关键因素。 我们的研究结果发现， 担保物

权制度改革可以有效缓解企业融资约束， 进而促进中

国企业向全球价值链中上游提升。 进一步研究指出，
担保物权制度改革改善融资约束的渠道非常多元， 具

体包括提升企业债务融资能力， 调整企业负债期限结

构和改善企业商业信用融资能力。 这些渠道有效改善

了企业融资约束困境， 促进了中国企业在全球价值链

中向更上游的环节提升。
第三， 对于不同类型的市场主体， 法律制度改革

对其全球价值链分工位置的影响存在差异。 笔者通过

实证发现： 担保物权改革提升全球价值链分工位置的

效果， 对于不同类型的企业往往不同。 担保物权制度

改革对企业全球价值链分工位置的提升效应， 在受融

资约束更强的企业 （如一般贸易企业、 外资企业和

小型企业） 与处于全球价值链相对下游位置的企业

（如劳动密集型企业） 更为显著。 因此， 同一法律制

度改革对于不同类型市场主体的影响是不同的， 这为

进一步明确法律改革的目标主体， 因地制宜地进行差

异化法律制度改革， 进而全面提升企业全球价值链分

工位置提供了理论和实证依据。
（二） 管理启示

我们从本研究及其结论中得到如下管理启示。

第一， 构建更加完善的法律制度， 为中国企业嵌

入全球价值链中高端提供制度保障。 随着全球价值链

分工格局的深入调整， 商品和要素在全球范围内重新

配置， 中国企业在全球价值链中面临新的机遇和挑

战。 相较于非出口企业， 参与全球价值链的企业更加

注重法律制度的保障， 强调法律制度对贸易投资便利

化、 优化营商环境、 加强知识产权保护等经贸规则的

保护。 然而， 随着全球价值链分工的调整， 一些传统

的法律制度和规则框架越来越不适应当前国际国内形

势的变化， 亟待进行变革。 因此， 中国需更好地完善

现有法律制度对参与全球价值链企业的保障机理， 推

动建立更加公平、 合理、 透明、 开放的法治环境和国

际经贸规则体系， 从而为中国企业抓住全球价值链重

塑的重要机遇、 向全球价值链中高端迈进提供良好的

制度保障。
第二， 进一步改善企业融资约束， 多管齐下化解

企业融资难问题。 企业融资约束问题是阻碍中国企业

向全球价值链中高端提升的关键因素。 从全球价值链

分工位置来看， 处于全球价值链上游的 “研发型”
企业相较于下游企业， 技术升级和研发所需的固定投

资更多， 参与全球价值链的沉没成本也更高， 因而融

资需求往往更大。 当前中国金融体系仍不完善， 企业

的融资方式仍以抵押、 质押为主。 而 “研发型” 企

业以无形资产为主的资产结构特征， 使其面临风险溢

价高、 抵押品不足的融资约束障碍。 “融资难、 融资

贵” 的难题已成为制约中国 “研发型” 企业嵌入全

球价值链的关键影响因素。 本文研究结果发现： 担保

物权制度改革可以通过提升债务融资能力、 调整负债

期限结构和改善商业信用融资能力等多元渠道， 缓解

企业融资约束问题。 因此， 各级行政主体应当充分考

虑不同类型企业的融资环境差异， 通过实施 “多元

化” 融资策略， 进一步拓展企业融资渠道， 特别是

关注商业信用融资等非正式融资渠道， 从而多渠道优

化企业融资环境， 助力中国企业向全球价值链中上游

位置提升。
第三， 推动多层次的法律制度改革， 构建更加开

放、 透明、 精准的法律保障体系。 由于企业自身禀赋

的不同， 同一法律对于异质性企业往往存在政策效果

差异。 例如， 担保物权制度改革对于融资能力较差的

中小型企业更为有效， 而对于资本密集的大型企业和

高度依赖中间品进口的加工贸易企业影响不大。 因

此， 对于不同类型的市场主体， 有关部门应根据不同

市场主体的自身发展水平， 有梯度、 有目标地进行精

６２１



　 ２０２２ 年第 ７ 期 ·国际经济·

准机制设计， 明确对于不同类型市场主体的实施细

则， 因地制宜地完善相关法律制度， 给予针对性的法

律制度保障， 从而全方位地提升企业全球价值链分工

位置。
（三） 局限与展望

本文基于中国 《物权法》 实施这一准自然实验，
揭示了担保物权制度改革对于企业全球价值链分工位

置的影响及其机理， 后续需要进一步学术探讨的课题

至少有以下两大主要方面。 其一， 继续深入探讨担保

物权制度改革对于企业贸易利益的影响。 本文探究了

担保物权制度改革对于企业全球价值链分工位置的影

响， 而这一改革能否促使企业获得更多的贸易利益仍

有待于深入研究。 未来的研究可继续探讨担保物权制

度改革对于企业贸易利益的影响及其作用机理。 其

二， 继续深入探讨其他法律制度改革对企业全球价值

链分工位置的影响。 本文基于 ２００７ 年中国 《物权

法》 实施这一准自然实验， 从缓解融资约束的角度，
论述了担保物权制度改革对企业全球价值链分工位置

的影响及内在机理。 随着中国市场经济法制建设的逐

步深入， 《公司法》 《合同法》 《税法》 《反不正当竞

争法》 等法律制度亦随之不断完善， 从而为中国企

业嵌入国际分工营造了更为良好的法治环境。 这些法

律制度的完善能否对企业全球价值链分工位置产生影

响？ 其内在的作用机理是什么？ 未来的研究可以进一

步探索不同法律制度改革对企业全球价值链分工位置

的影响及作用机理。
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