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［摘　 要］ 提升地方人大预算监督绩效是实现国家治理体系和治理能力现代化的重要体现。 笔者

基于中国地级市人大常委会主任是否由市委书记兼任这一重要制度事实， 采用 ２０１０—２０１８ 年 ２７２ 个

地级市的数据和系统 ＧＭＭ 方法， 深入研究了兼任制度对人大预算监督绩效的影响。 研究表明， 相比

人大常委会主任的专任， 兼任制度强化了人大预算监督效力。 在发展压力与官员晋升压力小、 财政自

主度强与公众受教育水平高的地区以及新 《预算法》 实施后尤其明显。 进一步对地方预算收支结构

和预算外债务的拓展研究表明， 兼任制度对优化财政收支结构和防范地方债务风险发挥了积极作用，
但对非标债务的监督趋于弱化。 经过一系列稳健性检检后， 本文的实证结论不变。 本文的研究为新时
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一、 引言

２０２１ 年 １０ 月中央人大工作会议召开时， 习近平

总书记指出， 人民代表大会制度是坚持党的领导、 人

民当家作主、 依法治国有机统一的根本政治制度安

排， 是中国特色社会主义制度的重要组成部分， 也是

国家治理体系的重要组成部分。 要更好发挥人大监督

在党和国家监督体系中的重要作用， 用好宪法赋予人

大的监督权， 实行正确监督、 有效监督、 依法监督。
预算监督是人大监督的重要内容， ２０１５ 年新 《预算

法》 等相关法律法规的颁布实施， 推动了人大预算

监督的法律规范和制度规范。 新时期进一步强化人大

预算监督， 是实现党的二十大提出的 “健全现代预

算制度” 的重要推动力， 也是应对国内外多种不确

定因素挑战， 实现高质量发展的重要制度保障。
从理论研究看， 人大预算监督的研究已形成比较

丰富的成果。 围绕人大预算监督的理论依据 （魏陆，
２０１５［１］； 樊丽明等， ２０２０［２］ ）、 预算权力配置 （陈

治， ２０１８［３］）、 预算监督法制化 （朱大旗， ２０１４［４］；
许聪， ２０１８［５］）、 预算监督进程 （任喜荣， ２００９［６］ ）、
预算监督趋势 （周长鲜， ２０２１［７］ ）、 预算监督绩效

（林慕华和马骏， ２０１２［８］； 李一花等， ２０１９［９］； 马蔡

琛和 赵 笛， ２０２０［１０］ ）、 预 算 监 督 问 责 （王 逸 帅，
２０２０［１１］） 等开展了比较全面的研究， 但对人大预算

监督 的 主 体 特 征 的 研 究 还 鲜 有 涉 及。 林 尚 立

（２００６） ［１２］指出， 行动者的观念、 价值取向、 利益结

构以及权力关系， 将直接影响制度的实际运行效度。
完善人大制度， 不能仅停留在完善文本制度上， 还应

该关注制度的行动者。 考虑到人大官员是预算监督职

权的执行者， 在监督方式和强度上具有较大的自由裁

量权， 人大官员的主体特征必然会影响人大预算监督

效果。 因此， 在探寻如何更好发挥人大预算监督绩效

时， 有必要从人大官员的主体特征拓展研究领域。 就

政治实践而言， 党的十五大之后， 省市两级地方人

大常委会主任由同级党委书记兼任 （以下简称兼任

制度） 加速推开， 这一典型的政治现象为我们观察

人大预算监督的主体特征和绩效提供了新视角。 正

如 《国务院关于进一步深化预算管理制度改革的意

见》 （国发 〔２０２１〕 ５ 号） 指出， 各级预算决算草案

提请本级人大或其常委会审查批准前， 应当按程序报

本级党委和政府审议。 地方党委和政府以及人大在预

算权力分配中体现了财政决策权和监督权的分工。 兼

任制度统筹了财政决策权和监督权， 势必对人大预算

监督绩效产生重要影响。
具体而言， 本文侧重从人大兼任制度这一重要特

征出发， 研究地方人大 “一把手” 对预算监督绩效

的影响。 与已有研究相比， 本文可能有以下边际创

新： 第一， 以往文献研究人大 （立法机构） 预算监

督效果时， 核心是立法机构和行政机构之间的预算权

力配置 （Ｓｃｈｉｃｋ， ２００８［１３］； Ｓａｎｔｉｓｏ， ２００５［１４］ ）， 且多

是在理论层面或制度运行层面进行定性研究， 对兼任

制度这一具有中国特色的政治制度安排 （人大主体

特征） 的研究比较缺乏， 更缺乏相应的实证检验。
本文从理论和实证两方面探讨兼任制度对预算监督绩

效的影响， 为深刻认识我国人大预算监督的主体特征

与影响效应提供独特视角。 第二， 本文识别了兼任制

度影响预算监督绩效的多维异质性， 揭示了不同压力

环境、 不同地区、 不同时期， 兼任制度影响人大预算

监督绩效的差异性， 为新时期提升人大预算监督治理

实效提供重要和具体的抓手。 第三， 本文拓展了地方

官员行为经济后果的研究。 从现有研究主要专注地方

党政一把手对经济增长和社会发展的影响， 拓展到地

方人大官员对预算监督绩效的影响， 丰富了相关

研究。
本文以下内容安排是： 第二部分是文献综述； 第

三部分是制度背景与理论分析； 第四部分是实证设

计； 第五部分是实证结果； 第六部分是结论与政策

建议。

二、 文献综述

与本文密切相关的文献有三个方面： 一是地方人

大预算监督绩效及其影响因素的研究， 二是地方人大

预算监督绩效的测度研究， 三是地方官员行为的经济

影响研究。
关于地方人大预算监督绩效及其影响因素的研

究。 预算是现代法治国家立法机构控制政府权力扩张

的有效载体， 审查批准政府预算是 《宪法》 赋予人

大的职责之一。 林慕华和马骏 （２０１２） ［８］ 认为， 人大

预算监督包括信息、 对话与强制三个维度。 基于这三

个维度的全国范围的问卷调查发现， 随着预算改革的

推进， 地方人大预算监督已经开始从原来的程序性监

督迈向实质性监督， 但是人大预算监督仍然面临许多

挑战。 樊丽明等 （２０２２） ［１５］从人大预算监督能力、 预

算监督行为和预算监督效能三个方面， 构建了人大预

４



　 ２０２３ 年第 ２ 期 ·财政税收·

算监督的评价指标体系， 并实际评价了地方人大预算

监督的发展水平。 周长鲜 （２０２１） ［７］ 指出， 党的十八

大以来， 人大预算监督的范围、 内容、 对象和目标等

发生了重要转变， 人大预算监督模式开始由 “行政

型” 预算监督转向 “治理型” 预算监督。 从制约人

大预算监督绩效因素的角度， 孙亦军 （２０１２） ［１６］将其

概括为技术和制度两大层面。 周振超和刘元贺

（２０１３） ［１７］指出， 预算体系、 法律规则、 机构设置、
人员构成是影响地方人大预算监督能力提升的四个关

键要素。 金灿灿 （２０１７） ［１８］ 通过对 １９９５ 年以来 １０５
个案例的总结， 发现法律法规的建立健全、 公民参与

的深化、 人大角色定位和组织体系的改革、 监督手段

的多样化是影响地方人大预算监督效力的主要因素。
许聪 （２０１８） ［１９］认为， 我国预算监督存在理念的行政

主导色彩严重、 预算信息公开度低、 监督来源不透

明、 预算监督权力和预算监督能力相互混淆的缺陷，
影响了地方人大预算监督效果。 陈治 （２０１８） ［３］ 认

为， 我国的预算权力配置缺乏结果导向和存在权责失

衡， 影响了预算监督效果。 王逸帅 （２０２０） ［１１］ 指出，
地方人大预算监督问责的改革滞后， 不利于提升预算

监督实效。 马蔡琛和赵笛 （２０２０） ［１０］的研究认为， 在

全面实施预算绩效管理中， 人大绩效监督存在信息劣

势和能力不足的问题。 由上述文献梳理可见， 大多数

学者认为法律体系、 机构定位、 监督方式等因素制约

着人大预算监督能力和效果， 但尚未触及地方人大的

基础制度层面， 且上述研究多是理论层面或简单的案

例统计分析， 没有进行具体的实证检验。
关于地方人大预算监督绩效的测度研究。 长期以

来， 学界对采取何种指标衡量人大预算监督绩效缺乏

统一认识。 同时， 缺乏合适的衡量指标和数据来源，
也制约了相关经验研究的开展。 但近些年情况有所变

化。 借助常态化和丰富的政府预决算数据， 学界对政

府预算偏离的研究日益增多。 预算偏离说明的是政府

年初受人大审批通过后的预算与最终的执行结果出现

了差异 （高培勇， ２００８［２０］）。 尽管一定的预算偏离是

正常和可以接受的， 但如果预算偏离太大， 就意味着

政府的预算收支活动具有较大的不确定性， 会极大影

响政府公信力以及市场主体的经济决策。 因此， 人大

加强预算审查监督的一个重要目标是减少预算偏离。
那么， 通过预算偏离指标反映人大预算监督绩效就具

有合理性和可行性。 从文献考察看， 目前对政府预算

偏离的研究主要分为预算偏离的成因及其经济社会影

响两方面。 就前者而言， 预算偏离又分为预算收入偏

离和支出偏离两种情况。 对预算收入偏离的成因研究

认为， 预测方法技术误差 （Ｒｅｄｄｉｃｋ， ２００４［２１］； 马蔡

琛， ２００８［２２］）、 留有余地的预算编制原则 （王秀芝，
２００９［２３］ ）、 预 算 透 明 度 低 （ Ｋｙｏｂｅ 和 Ｄａｎｎｉｎｇｅｒ，
２００５［２４］； Ｒｏｓｅ 和 Ｓｍｉｔｈ， ２０１２［２５］ ）、 外部监督弱化

（陈志刚和吕冰洋， ２０１９［２６］） 等预算本身的因素， 以

及经济发展水平、 纵向财政失衡 （席毓和孙玉栋，
２０２１［２７］）、 政府间收入分成 （ 吕冰洋和陈志刚，
２０２１［２８］） 等对预算收入偏离均产生重要影响。 从预

算支出偏离的成因看， 财政分权程度、 积极财政政策

（王志刚和杨白冰， ２０１９［２９］； 陈志刚， ２０２０［３０］ ） 等

因素对预算支出偏离存在较大影响。 对于预算偏离的

影响， 赵文举和张曾莲 （２０２０） ［３１］指出， 预算偏离的

扩大助推了地方政府债务规模的膨胀， 且地方官员晋

升激励在其中起了推波助澜的作用。 张凯强和陈志刚

（２０２１） ［３２］发现， 地方预算偏离直接影响市场主体的

经济活动， 进而影响经济增长波动。 从上述研究来

看， 学界对影响预算偏离的多种因素及其后果进行了

较多的研究， 但就预算偏离的影响因素来看， 有关人

大监督主体特征的影响还基本处于空白。
关于地方官员行为的经济影响研究。 在国内近些

年的经济研究中， 将官员行为纳入研究框架成为一个

热点。 但已有研究主要以地方党政一把手为对象， 以

官员 “晋升激励” 为动力机制， 考察官员特征对地

区经济增长、 环境治理和政府债务等方面的影响

（周黎安， ２００７［３３］； 郭峰和石庆玲， ２０１７［３４］ ）。 地方

人大常委会作为地方人大监督的常设机构， 在预算监

督中发挥着关键作用。 与兼职化、 非专业化的人大代

表参与预算监督的具体活动不同， 人大常委会主任作

为人大常设机关的领导， 对预算监督的顶层把控有重

要影响。 何俊志和罗彬 （２０１９） ［３５］ 对 １９７９—２０１７ 年

省级人大常委会主任的身份资料和任职信息的研究，
发现中国省级人大常委会主任的任职模式已经从终止

型模式过渡为跳板型模式， 因此， 人大常委会主任同

样面临任期激励的问题。 在实践中党委书记兼任同级

人大常委会主任的现象是一种非常重要的政治安排，
这种任职模式不但对人大常委会的运行产生影响

（何俊志和罗彬， ２０１９［３５］ ）， 也会对地方经济财政产

生不同的效果。 例如， 兼任制度统筹了地方财政的决

策权和监督权， 刺激了地方隐性债务的增长 （吕冰

洋等， ２０２１［３６］）。
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三、 制度背景与理论分析

（一） 制度背景

审查批准预算和监督预算执行是宪法、 预算法等

法律赋予各级人大的重要职权。 地方人大设立常委会

４０ 多年来， 在发挥地方国家权力机关监督职能中取

得良好进展。 习近平总书记在 ２０２１ 年中央人大工作

会议的讲话强调， 各级人大及其常委会要 “成为自

觉坚持中国共产党领导的政治机关、 保证人民当家作

主的国家权力机关、 全面担负宪法法律赋予的各项职

责的工作机关、 始终同人民群众保持密切联系的代表

机关”。 “四个机关” 的论断鲜明地阐述了人大及其

常委会的政治属性、 法定职责、 工作特点。
人大机关工作队伍是各级人大及其常委会依法行

使国家权力的参谋助手， 而人大常委会主任作为人大

预算监督的重要主体， 其任职生涯模式对预算监督的

实际效果具有重要影响。 从省级层面来看， １９９２ 年

中央在有关省 （市、 自治区） 选举的文件中首次明

确提出 “如果没有合适的人选， 可以提名当地省委

书记作为人大主任的候选人”。 党的 “十五大” 之

后， 基于依法治国和提升人大地位的需要， 地方党委

书记兼任人大主任的探索在实践中加速推开。 在

２００２ 年开始的各省 （市、 自治区） 换届选举中， 中

央作出统一要求： “各省委书记除非兼任政治局委

员， 一般应被推荐为本省人大主任的候选人。” 党的

“十六大” 之后的地方人大换届， 地方党委书记兼任

人大主任的比例大幅度提升， 且这一制度安排在得到

各地肯定和认同之后逐渐从省一级向市县一级延伸。
２００４ 年 ９ 月， 党的十六届四中全会明确提出 “适当

扩大党政领导成员交叉任职， 减少领导职数” 的领

导机构改革新要求， 为地方党委书记兼任人大常委会

主任提供了进一步的政策支持 （张书林， ２０１３［３７］ ）。
对于县、 乡两级， 中共中央在 ２０１５ 年 ６ 月转发的

《中共全国人大常委会党组关于加强县乡人大工作和

建设的若干意见》 中明确了县、 乡采取 “两分开”
的方式， 即县乡人大常委会主任实行专职配备。 由

此， 地方党委书记任职人大常委会主任的格局就形成

了 “省级兼任化” “县乡专职化” “市级弹性化” 三

种模式。 从数据上看， 省一级党委书记兼任人大主任

的比例较高， 自 ２００３ 年以来一直维持在 ７０％以上

（张书林， ２０１３［３７］ ）； 实行兼任制度的地级市占所有

地级市的比例在 ３０％ ～ ４５％ （吕冰洋等， ２０２１［３６］ ）。

图 １ 是根据本文的测算， 在 ２０１０—２０１８ 年 ２７２ 个地

级市中兼任制度的占比情况， 根据主要纵坐标轴可以

看出， 市级兼任制度呈现 Ｖ 形变化， 平均值在 １ ／ ３
以上。 可见， 人大常委会主任由党委书记兼任的现象

正趋于成为我国常态化的政治模式。
从地方预算偏离来看， 图 １ 描绘了 ２０１０—２０１８

年地级市预算偏离情况， 由次要纵坐标轴看， 收入预

算偏离大大低于支出预算偏离； 从发展趋势看， ２０１０
年后收入预算偏离呈现大幅下降趋势， ２０１７ 年后又

有小幅上升； 从支出预算偏离看， 呈现高位运行态

势， 但总体趋势不断下降， 尤其是经过 ２０１４ 年短暂

上升后， ２０１５ 年后出现明显下降， 此后趋于平稳。
从图 １ 来看， 市级人大兼任制度与预算偏离 （尤其

是支出预算偏离） 之间似乎存在比较密切的关联关

系， 需要进一步实证检验。

�0.1
0
0.1
0.2
0.3
0.4
0.5
0.6
0.7

0

0.1

0.2

0.3

0.4

0.5

2010 2011 2012 2013 2014 2015 2016 2017 2018

���� ��M0�. ��M0�.

图 １　 市级人大兼任比例与各市预算偏离情况 （平均值）

（二） 理论分析

地方人大是地方财政的监督者， 而地方党委书记

作为地方的 “一把手” 拥有地方财政决策权， 兼任

制度兼顾了地方人大和党委两大政治权力， 但同时也

要受两种职权的相互制约， 故理论上讲， 兼任制度对

人大预算监督绩效的影响具有两面性。
首先， 兼任制度有利于提升人大预算监督效力，

即存在 “强化作用”。 原因有以下两方面： 一是兼任

制度有助于协调地方国家权力机关 （人大） 与党的

权力机关 （党委） 的关系， 从而实现人大法定程序

与党的决策的衔接。 兼任制度有利于发挥地方党委总

揽全局、 协调各方的优势， 支持人大依法履行其预算

监督职能， 更好发挥人大常委会的作用。 同时， 兼任

制度也有助于地方人大常委会按照党中央关于人大工

作的要求， 结合地方实际， 创造性地做好监督工作，
更好助力经济社会发展和改革攻坚任务。 二是兼任制

度有利于加强人大对预算的监督力度和权威。 当前政

６
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治体制中， 由于政府领导相较于专任的人大主任在同

级党委中占有较大优势和较强影响力， 导致地方人大

在履行监督职责时处于软化和被动地位。 而兼任制度

提高了人大的影响力和政治权威， 使得人大通过监督

检查、 审计查出问题以及整改等有效手段， 强化实质

性监督， 约束预算偏离， 提升监督效力。
其次， 兼任制度可能不利于提升人大预算监督绩

效， 即存在 “弱化作用”。 原因在以下两方面： 一是

人大预算监督出现角色错位或虚位。 兼任制度下的决

策权和监督权的合二为一， 意味着 “自己监督自

己”， 影响了人大预算监督的独立性， 会使预算监督

的成效大打折扣； 与此同时， 决策权与监督权集于一

身使得地方党委书记的权力过大， 事务过多兼顾不

暇， 容易出现党委书记对人大工作 “顾而不问、 顾

虚名而不务实务、 顾此失彼” 的情况， 从而弱化人

大预算监督绩效。 二是兼任制度搭建了人大与党委之

间的桥梁， 将党委书记面临的压力传导到人大身上，
从而弱化预算监督， 强化发展冲动。 具体而言， 地方

党委书记面临地区竞争和自身晋升等多重压力， 通过

地方财政决策权干预本地财政收支活动， 为发展、 为

晋升开绿灯的需求强烈， 可能会弱化监督， 扩大预算

偏离。
由上述分析可知， 兼任制度对人大预算监督绩效

的影响存在两面性， 如果 “强化作用” 大于 “弱化

作用”， 则兼任制度会促进人大预算监督职能的发

挥， 减少预算偏离； 反之则反。 由此提出假设 １：
假设 １ａ： 相比人大常委会主任的专任， 兼任制

度有助于提升预算监督绩效， 降低预算偏离。
假设 １ｂ： 相比人大常委会主任的专任， 兼任制

度不利于提升预算监督绩效， 可能增大预算偏离。
兼任制度下， 人大预算监督的权威和影响力来源

于监督手段的强化。 现实中地方人大及其常委会利用

多种预算监督方式， 如制定法律法规、 规范性文件、
预算集中审查， 视察、 询问等。 随着预算监督方式的

不断创新， 预算联网监督、 质询、 专题询问等信息化

手段和刚性手段也开始发挥出更大的作用。 当然， 值

得强调的是， 人大预算监督与审计部门的协同对提升

预算监督绩效至关重要。 ２０１５ 年 ８ 月， 《关于改进审

计查出突出问题整改情况向全国人大常委会报告机制

的意见》 （以下简称 《意见》 ） 明确规定， 在全国人

大常委会听取和审议审计工作报告后的 ６ 个月内， 国

务院要向全国人大常委会作审计查出突出问题整改情

况的报告， 并对落实整改责任、 改进报告方式、 增强

监督实效等提出了具体要求。 ２０２１ 年， 《关于建立健

全审计查出问题整改长效机制的意见的通知》 发布。
在上述文件指导和要求下， 地方人大对预算监督与审

计监督的有机结合作了进一步深化和细化， 如对审计

查出问题配合询问、 质询、 特定问题调查等刚性监督

方式进行跟踪调研， 对审计查出问题整改情况报告进

行满意度测评和加大对审计整改公开力度等。 因此，
随着审计监督的强化， 借助专业的审计监督提升人大

预算监督的质量和效果成为重要抓手。 可以预期， 在

兼任制度下， 审计监督力度越强， 越有利于缩小预算

偏离。 由此提出假设 ２：
假设 ２： 兼任制度下， 审计监督力度越大， 预算

偏离越小。
进一步考虑兼任制度下， 各地面临的发展压力和

晋升压力的环境差异， 可能对预算监督效果形成不同

影响。 在守土有责和政府事权层层下放的体制下， 地

方党委书记作为本级党政的 “一把手”， 承担着地区

发展压力和个人晋升压力等多重压力。 具体来看， 在

我国行政下管一级和压力型体制下， 上级政府向下级

政府下达的经济增长指标及各项任务就演变成了地区

“发展压力” （孙玉栋和席毓， ２０２１［３８］ ）。 而以 ＧＤＰ
增长为核心的 “晋升锦标赛”， 使得地方政府官员的

相对绩效越靠前就越容易实现向上晋升， 越靠后则越

容易被末位淘汰 （周黎安， ２００７［３３］）。 同时， 在中央

注重领导干部年轻化的制度安排下， 越年长的官员，
越希望在任期内通过增长绩效等信号显示个人政绩。
兼任制度通过统筹地方财政决策权和监督权， 为地方

党委书记提高地方资源动员能力， 实现多重目标提供

了制度基础。 可以预期， 兼任制度下， 地区发展压力

越大、 个人晋升压力越大， 越倾向于通过增收增支扩

大资源调配， 缓解地区财政约束， 由此可能增大预算

收支的偏离程度， 削弱人大预算监督效果； 反之

则反。
从各地财政状况以及公众参与能力来看， 兼任制

度对人大预算监督绩效的影响也可能存在地区差异。
一方面， 地方自主财力 （财政自主度） 越高， 意味

着地方政府对上级政府的依赖越小， 越愿意付出更大

的财政努力， 提高自身财政收入水平； 同时， 由于地

方政府支出将更多依靠自有财政收入融资， 故可促进

地方政府支出成本内部化， 遏制地方政府的道德风险

和成本转嫁行为， 促使地方政府支出行为更为理性审
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慎 （刘勇政等， ２０１９［３９］）， 从而通过预算偏离扩大收

支规模的动力大大下降。 吕冰洋和陈志刚 （２０２１） ［２８］

的研究也表明， 财政收入分成的上升缓解了地方政府

的财政压力， 有利于减少预算收入偏离， 且相比省级

财政， 财政收入分成比例提高抑制市县预算收入偏离

的作用更显著。 因此， 可以预期， 兼任制度下， 地方

财政自主度越高， 预算偏离度越低， 尤其通过扩大预

算支出偏离， 向上级转嫁成本的激励大大减轻。 另一

方面， 从公众对预算监督的参与来看， 由于不同地区

的公众参与公共事务的意识和能力不同， 可能导致地

区间预算监督绩效的差异。 相比公众受教育水平低的

地区， 受教育水平高的地区的社会参与意识和监督能

力更强， 由此抑制预算偏离的社会力量更大。
除了以上环境和地区异质性外， 不同时期的预算

监督绩效可能也存在差异。 相关研究表明， ２０１５ 年

之前， 由于人大预算监督法律效力弱化， 橡皮图章的

色彩较为浓厚， 影响了预算监督效果的发挥； ２０１５
年实施的新 《预算法》， 对加强人大预算监督和硬化

预算约束进行了全面规定和提供了法律保障， 人大的

预算约束力得到加强。 因此， 可以预期， ２０１５ 年新

《预算法》 实施前后， 预算监督绩效存在差异。 由此

提出假设 ３：
假设 ３： 兼任制度下， 地方人大预算监督绩效在

不同压力环境、 不同地区和时期存在异质性。

四、 实证设计

（一） 模型设定

为验证兼任制度对人大预算监督绩效的影响， 本

文建立面板模型进行研究。 考虑到预算监督 （预算

偏离） 可能受到之前年度的影响， 模型形式设定为

动态面板模型， 如式 （１） 所示：

ｂｕｄｇｅｔｉｔ ＝β０＋Фｂｕｄｇｅｔｉ，ｔ－１＋β１ｚｒｊｒｉｔ＋β２ｚｒｊｒ＿ｖｉｏｌａｔｉｏｎｉｔ

＋Ｘβ＋μｉ＋δｔ＋εｉｔ （１）

模型 （１） 中， ｂｕｄｇｅｔｉｔ代表城市 ｉ 在年度 ｔ 的人

大预算监督绩效， 通过一般公共预算收入偏离、 一般

公共预算支出偏离指标度量； ｚｒｊｒｉｔ表示城市 ｉ 在 ｔ 年
的兼任制度变量， 即当年该市市委书记同时任职该市

人大常委会主任取值 １， 否则取值 ０； 为了测度兼任

制度下审计监督的作用， 模型还引入了兼任制度和审

计监督的交互项 （ ｚｒｊｒ＿ｖｉｏｌａｔｉｏｎｉｔ ）； ｂｕｄｇｅｔｉ，ｔ－１ 表示城

市 ｉ 在 ｔ－１ 年的预算监督绩效 （预算偏离）。 β１ 为兼

任制度的系数， 反映兼任与专任相比， 对人大预算监

督绩效 （预算偏离） 的影响差异， 如果 β１ ＜０， 表示

兼任制度促进了人大预算监督实效的提升， 降低了预

算偏离； 如果 β１ ＞０， 表示兼任制度削弱了人大预算

监督实效， 增加了预算偏离。 β２ 为交互项的系数，
如果 β２ ＜０， 表示兼任制度下， 审计监督力度越大，
预算偏离越小。 Ф 是人大预算监督绩效 （预算偏离）
一期滞后项的系数， β０ 为常数项， μｉ 为个体效应， δｔ
为年份效应， εｉｔ为误差项。 Ｘ 为一组缓解遗漏变量偏

误的特征变量。
（二） 指标选取

１􀆰 被解释变量。
人大预算监督绩效选取一般公共预算收入偏离

（ｄｖ＿ｒｅｖ１）、 一般公共预算支出偏离 （ｄｖ＿ｅｘｐ１） 两个

指标进行衡量。 预算偏离反映了人大对政府预算收支

执行情况的监督， 偏离越小说明人大对政府资金使用

的约束力越强。 关于预算偏离的衡量， 借鉴大多数学

者的做法， 分预算收入偏离和支出偏离两方面， 前者

用决算收入减去预算收入的差额与预算收入之比来衡

量， 后者用决算支出与预算支出相减的差额与预算支

出之比来衡量 （王华春和刘清杰， ２０１５［４０］ ）。 此外，
关于预算和决算的测算口径， 采用年初预算数而非预

算调整数代表财政预算， 最终决算数代表财政决算。
２􀆰 核心解释变量。
选取市级人大常委会主任由市委书记兼任衡量人

大预算监督的制度特征， 对兼任制度这一虚拟变量的

设定， 以当年本市市委书记同时任职本市人大常委会

主任取值 １， 否则取值 ０。 为了测度兼任制度下审计

监督的作用， 本文还引入了兼任制度和审计监督的交

互项。 其中， 审计监督采用审计查出的违规金额占地

方财政支出的比例进行衡量 （徐超等， ２０２０［４１］）， 通

常而言， 审计披露的违规金额越多， 表明审计机关的

审计质量越高、 审计范围越广， 对强化预算监督效力

形成更大的威慑力， 有利于抑制预算偏离。
３􀆰 控制变量。
影响地方预算偏离的因素有很多， 本文参考相关

文献的做法， 采用经济发展水平、 城市化水平、 人口

密度、 对外开放程度、 产业结构、 财政自主度、 政府

规模以及审计监督作为控制变量。 第一， 经济发展水

平、 城市化水平、 人口密度、 对外开放程度、 产业结

构这一组变量是从经济社会发展角度考察对预算偏离

的影响。 其中， 经济发展水平用人均 ＧＤＰ 进行衡量；
８
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城市化水平用城镇人口占地区总人口的比重来衡量；
人口密度用地区总人口与行政面积的比值表示； 对外

开放程度用各地区进出口总额占地区 ＧＤＰ 比重来衡

量； 产业结构用第二产业总值占 ＧＤＰ 的比重进行衡

量。 第二， 财政自主度和政府规模是考察政府财政因

素对预算偏离的影响。 财政自主度用地区财政收入与

本地区财政支出之比衡量； 政府规模使用地区财政支

出占地区 ＧＤＰ 的比重表示。
为降低异常值、 消除异方差影响， 本文对所有非

虚拟变量且非负数据均采用对数化处理方式， 含有负

数的数据进行标准化处理； 同时对数据进行 １％的缩

尾处理消除极端值对回归结果的影响。

（三） 数据来源和变量的描述性统计

本文选取 ２０１０—２０１８ 年 ２７２ 个城市 （不包括直

辖市以及直辖市下辖区县） 的面板数据进行实证研

究。 其中， 不包括样本期内 “新设市” 和 “区改

市”， 剔除预算偏离数据缺失严重的民族自治州。 预

算偏离的数据由历年地方两会报告和 《中国城市统

计年鉴》 整理而得。 地方人大常委会主任的特征数

据来自各地公开的市政府官网、 市人大网等， 由笔者

手动收集整理而得。 其他控制变量来自 《中国区域

经济统计年鉴》 《中国城市统计年鉴》、 国泰安数据

库 （ＣＳＭＡＲ） 和各市统计年鉴等。 各变量的描述性

统计结果如表 １ 所示。

表 １ 变量的描述性统计

变量名称 符号 观测个数 均值 标准差 最小值 最大值

一般公共预算收入偏离 ｄｖ＿ｒｅｖ１ １ ８６１ ０􀆰 ０４５ ０􀆰 ２２０ －０􀆰 ５９４ ５􀆰 １２７

一般公共预算支出偏离 ｄｖ＿ｅｘｐ１ １ ６９１ ０􀆰 ３９３ ０􀆰 ５２０ －０􀆰 ４３５ １０􀆰 ３２３

兼任制度变量 ｚｒｊｒ ２ ４４８ ０􀆰 ３６２ ０􀆰 ４８１ ０ １

人均 ＧＤＰ 对数值 ｌｎｐｇｄｐ ２ ４３６ １０􀆰 ５８２ ０􀆰 ６９９ ８􀆰 ８７３ １２􀆰 ９３７

城镇化水平 ｕｒｂａｎ ２ ４３６ ０􀆰 ３５０ ０􀆰 ２２９ ０􀆰 ０４４ １

人口密度 ｄｅｎｓｉｔｙ ２ ４３６ ５􀆰 ７１８ ０􀆰 ８９５ ２􀆰 ８８４ ７􀆰 １８８

对外开放程度 ｏｐｅｎ ２ ４３４ ０􀆰 １８１ ０􀆰 ３３５ ０􀆰 ００１ ８􀆰 １３４

产业结构 ｓｇｄｐ ２ ４４４ ４８􀆰 ４７０ １０􀆰 ５０３ ３􀆰 ７７８ ９１􀆰 ７７６

财政自主度 ｓｅｌｆｓｕｆ ２ ４４２ ０􀆰 ４７４ ０􀆰 ２８６ ０􀆰 ０２７ ７􀆰 １８５

政府规模 ｓｉｚｅ ２ ４４２ ０􀆰 １９２ ０􀆰 １１８ ０􀆰 ０４４ ２􀆰 ３４９

审计违规金额占比 ｖｉｏｌａｔｉｏｎ ２ ４４１ ０􀆰 ３０７ ０􀆰 ４４３ ０ １０􀆰 ５２３

五、 实证结果

（一） 基准回归结果

为克服动态面板模型的内生性， 采用 ＧＭＭ 方法

进行实证估计。 ＧＭＭ 方法包括差分 ＧＭＭ 和系统

ＧＭＭ， 其中后者具有更好的估计效率和有限样本性

质。 为了便于对照， 表 ２ 同时报告了采取两种方法的

回归结果。 表 ２ 列 （１） 至列 （４） 中， Ａｒｅｌｌａｎｏ⁃Ｂｏｎｄ
差分后的 ＡＲ（１） 检验 Ｐ 值均小于 ０􀆰 ０５， ＡＲ（２） 检

验结果 Ｐ 值均大于 ０􀆰 １， 表明扰动项的一阶差分存在

自相关， 但二阶差分不存在自相关， 满足 ＧＭＭ 要求

“扰动项无自相关” 的条件； Ｈａｎｓｅｎ 检验 Ｐ 值均大于

０􀆰 １， 无法拒绝所有工具变量均有效的原假设， 表明

ＧＭＭ 对模型的估计是有效的。 从回归结果的系数来

看， 兼任制度和一般公共预算收入偏离、 一般公共预

算支出偏离均显著负相关， 且差分 ＧＭＭ 和系统

ＧＭＭ 的结果保持了较好的一致性， 实证结果表明兼

任制度对预算偏离产生较大约束作用， 增强了预算监

督实效， 验证了假设 １ａ。 以系统 ＧＭＭ 的回归结果为

例可以发现， 兼任制度对预算收入偏离的影响大于预

算支出偏离， 意味着兼任制度对规范预算收入的效果

更强。 基准回归结果验证了兼任制度有利于提升人大

预算监督的权威和效力的结论。 兼任制度和审计监督

的交互项显著为负， 表明在兼任制度下， 审计监督力

度越强， 越有利于缩小预算偏离。 Ф 显著为正， 表明

被解释变量的变化受自身上一期变动的同向影响， 即

预算偏离呈现出惯性特征。 就控制变量而言， 经济发

展水平的系数符号显著为负， 说明经济发达地区的预

算监督水平更高； 其他控制变量的系数在不同的模型

下显著程度不同。
９
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表 ２ 基准回归结果

差分 ＧＭＭ 系统 ＧＭＭ

（１） （２） （３） （４）

ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１

ｚｒｊｒ
－０􀆰 ２２２∗∗

（０􀆰 １０３）
－０􀆰 １６９∗

（０􀆰 ０９４）
－０􀆰 ５６２∗∗∗

（０􀆰 １７２）
－０􀆰 ２８９∗∗∗

（０􀆰 ０９９）

ｚｒｊｒ＿ｖｉｏｌａｔｉｏｎ
－０􀆰 ０５６∗

（０􀆰 ０３１）
－０􀆰 ０３４∗

（０􀆰 ０２１）
－０􀆰 １２４∗∗∗

（０􀆰 ０４４）
－０􀆰 １０２∗∗

（０􀆰 ０４９）

Ф
０􀆰 ２４５∗∗∗

（０􀆰 ０８１）
０􀆰 ３４９∗∗∗

（０􀆰 １０５）
０􀆰 ２２１∗∗∗

（０􀆰 ０６５）
０􀆰 １２６

（０􀆰 １８２）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ００２ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５９

ＡＲ（２） ０􀆰 ８２２ ０􀆰 １６９ ０􀆰 ６９１ ０􀆰 ４６３

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 １０４ ０􀆰 １８６ ０􀆰 １０９ ０􀆰 ６３６

ｏｂｓ １ ２４３ １ ０８９ １ ５０２ １ ３３５

　 　 注： ｃｉｔｙ 表示城市固定效应， ｔｉｍｅ 表示年份固定效应， ＡＲ（１）、 ＡＲ（２） 和Ｈａｎｓｅｎ 检验分别提供检验的 ｐ 值， Ｈａｎｓｅｎ 检验统计量对应的 ｐ 值是

对工具变量的过度识别检验， ｏｂｓ 是观测值个数。 ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别代表在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著。 下同。

（二） 稳健性检验

１􀆰 替换被解释变量指标。
基准回归中被解释变量预算偏离均采用 （决算

数－预算数） ／预算数来衡量， 采用这种衡量方式可能

会导致结果出现负值， 为此， 对预算偏离采用其他几

种方式进行调整： 一是对收支预算偏离取绝对值

（ｄｖ＿ｒｅｖ２和 ｄｖ＿ｅｘｐ２）， 数据越大表明年初预算与最终

决算之间的差异越大， 即人大预算监督效果越弱， 反

之越强； 二是用决算数 ／预算数 （ｄｖ＿ｒｅｖ３ 和 ｄｖ＿ｅｘｐ３）
进行衡量， 也可以消除负值的影响。 表 ３ 的列 （１）、
列 （２） 和列 （３）、 列 （４） 分别给出了用这两种方

式衡量预算偏离的实证结果， 结果基本没有变化。

表 ３ 稳健性检验回归结果

替换核心变量指标 剔除副省级城市

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｄｖ＿ｒｅｖ２ ｄｖ＿ｅｘｐ２ ｄｖ＿ｒｅｖ３ ｄｖ＿ｅｘｐ３ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１

ｚｒｊｒ
－０􀆰 ２０７∗∗

（０􀆰 ０９８）
－０􀆰 １９０∗∗

（０􀆰 ０７６）
－０􀆰 ０４０∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 １７３∗∗∗

（０􀆰 ０４４）
－０􀆰 ４５４∗∗∗

（０􀆰 １７３）
－０􀆰 ２８１∗∗∗

（０􀆰 １０４）

ｚｒｊｒ＿ｖｉｏｌａｔｉｏｎ
－０􀆰 ０５９∗

（０􀆰 ０３５）
－０􀆰 ０３８∗

（０􀆰 ０２０）
－０􀆰 ００８∗

（０􀆰 ００５）
－０􀆰 ０２３∗

（０􀆰 ０１３）
－０􀆰 ０９４∗∗

（０􀆰 ０４２）
－０􀆰 ０９８∗

（０􀆰 ０５１）

Ф
０􀆰 １４３∗∗∗

（０􀆰 ０３７）
０􀆰 ２８８∗∗∗

（０􀆰 １０２）
０􀆰 ２３１∗∗∗

（０􀆰 ０７４）
０􀆰 ０５０

（０􀆰 ０８０）
０􀆰 ２７６∗∗∗

（０􀆰 ０６３）
０􀆰 １２９

（０􀆰 １６９）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０９７ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５６

ＡＲ（２） ０􀆰 ４１８ ０􀆰 １４１ ０􀆰 ８８８ ０􀆰 ４８３ ０􀆰 ７２８ ０􀆰 ４０３

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 １７７ ０􀆰 ２７６ ０􀆰 １２９ ０􀆰 １２６ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ７５０

ｏｂｓ １ ５０２ １ ３３５ １ ５０２ １ ３３５ １ ４０８ １ ２５３

０１
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　 　 ２􀆰 删除副省级城市。
基准回归中的城市政府里包含 １５ 个副省级城市，

副省级城市的市委书记、 市人大常委会主任属于中央

管理的干部范围， 其职务任免由省委报中共中央审批；
加之副省级城市经济发展水平与一般地级市存在明显

差异。 为避免城市政治经济特征的差异对人大预算监

督效果产生影响， 表 ３ 列 （５）、 列 （６） 报告了剔除

１５ 个副省级城市的回归结果， 可以发现兼任制度的系

数符号仍显著为负， 回归结果基本没有变化。
３􀆰 排除同时期的改革影响。
在本文的样本期内， 存在 “省直管县” 改革、

“营改增” 改革、 教育支出事权改革等政策变化， 可

能会从财政收支两端提高地方财政压力， 因此需要排

除这些改革对本文实证结果的影响。
（１） “省直管县” 改革。 样本期内一些省份实施

了省直管县财政改革， 可能对市级政府财力产生影

响， 从而进一步影响到市级政府的预算偏离度 （刘
勇政等， ２０１９［３９］ ）。 为去除 “省直管县” 改革的影

响， 本文在基准回归中加入 “省直管县” 改革的虚

拟变量， 若地级市有直管县试点改革， 则自改革当年

及之后年份取值为 １， 否则为 ０。 回归结果如表 ４ 的

列 （１） 和列 （２） 所示， 实证结果与基准回归结果

保持一致。 说明 “省直管县” 改革没有改变兼任制

度对预算偏离的影响。
（２） “营改增” 改革。 ２０１２ 年启动的 “营改增”

改革是实施积极财政政策的重要内容， “营改增” 的

减税效应会给地方政府带来较大财力冲击 （孙晓华

等， ２０２０［４２］）， 由此导致对预算偏离产生较大影响。
为识别这一影响， 本文在基准回归中加入 “营改增”
改革的虚拟变量。 具体处理方法是某市 “营改增”
试点前取 ０， 之后则取 １。 由于除上海以外其他各地

“１＋６” 行业改革的时间均在 ２０１２ 年下半年， 部分地

区改革时间接近年底， 这可能导致改革效果在改革当

年无法显现， 故 ８ 个省份的改革时间为 ２０１３ 年， 其

余省份的改革时间为 ２０１４ 年。 回归结果如表 ４ 列

（３） 和列 （４） 所示， 可以发现 “营改增” 改革没

有改变基准回归结果。
（３） 教育支出事权改革。 ２０１０ 年 ７ 月， 《国家中

长期教育改革和发展规划纲要 （２０１０—２０２０ 年） 》
明确提出 “提高国家财政性教育经费支出占国内生

产总值比例， ２０１２ 年达到 ４％”。 由于这一约束力的

“法定支出” 目标的实现给地方政府带来较大的财政

压力， 可能对市级政府的预算偏离产生冲击。 为排除

教育支出事权改革的影响， 借鉴席鹏辉和黄晓虹

（２０２０） ［４３］的做法， 对 ２０１０—２０１２ 年教育支出占地区

生产总值比重不足 ４％的地市， “教育支出事权” 虚

拟变量设为 １， 其余地区为 ０， 在基准回归中加入

“教育支出事权” 虚拟变量重新回归。 回归结果如表

４ 列 （５） 和列 （６） 所示， 可以发现估计结果与基

准回归结果基本一致。
４􀆰 安慰剂检验。
需要说明的是， 本文的实证中基本不会存在内生

性影响， 即地方预算偏离很难反向影响地方兼任制

度。 这是因为， 一方面， 市委书记兼任市人大主任是

由省委决定； 二是地方实行兼任制度的主要目的是保

证人事任免的顺利通过， 而非着眼于经济因素甚至财

政因素的考量。 因此， 兼任制度对预算偏离的影响可

以视为外生的。 当然， 考虑到实证结果可能受其他不

可观测变量的影响， 为了缓解这一问题， 本文采用

５００ 次随机抽样的方式， 在保持每年实施兼任制度的

地级市数量不变情况下， 重新选择实行兼任制度的地

级市和未实行兼任制度的地级市， 最终得到一个虚构

的兼任制度变量进行安慰剂检验。 结果发现， 虚构的

兼任制度变量对预算偏离没有显著影响， 且 ５００ 次随

机过程中的系数估计值都分布在 ０ 附近。 这表明， 未

观测到的因素对本文的估计结果影响较小， 同时还可

以在一定程度上排除其他政策的影响， 支持了基准回

归结果的稳健性。

表 ４ 稳健性检验回归结果

省直管县改革 “营改增” 改革 教育支出事权改革

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ

ｚｒｊｒ
－０􀆰 ５４６∗∗∗

（０􀆰 １８０）
－０􀆰 ３０３∗∗∗

（０􀆰 １０５）
－０􀆰 ５６３∗∗∗

（０􀆰 １６８）
－０􀆰 ２８７∗∗∗

（０􀆰 ０９９）
－０􀆰 ５５０∗∗∗

（０􀆰 １７７）
－０􀆰 ２８４∗∗∗

（０􀆰 １０２）
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续前表

省直管县改革 “营改增” 改革 教育支出事权改革

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ

ｚｒｊｒ＿ｖｉｏｌａｔｉｏｎ
－０􀆰 １２２∗∗∗

（０􀆰 ０４６）
－０􀆰 １１１∗∗

（０􀆰 ０５５）
－０􀆰 １２４∗∗∗

（０􀆰 ０４３）
－０􀆰 １０３∗∗

（０􀆰 ０４９）
－０􀆰 １２３∗∗∗

（０􀆰 ０４６）
－０􀆰 ０９８∗∗

（０􀆰 ０４８）

Ф
０􀆰 ２２３∗∗∗

（０􀆰 ０６５）
０􀆰 １３３

（０􀆰 １８４）
０􀆰 ２２０∗∗∗

（０􀆰 ０６５）
０􀆰 １１５

（０􀆰 １７９）
０􀆰 ２２４∗∗∗

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 １４６

（０􀆰 １８２）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５６ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５６ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５０

ＡＲ（２） ０􀆰 ６９４ ０􀆰 ４２７ ０􀆰 ６６７ ０􀆰 ４４５ ０􀆰 ７０１ ０􀆰 ４０３

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 １０８ ０􀆰 ６８９ ０􀆰 １０３ ０􀆰 ６０９ ０􀆰 １０８ ０􀆰 ６３３

ｏｂｓ １ ５０２ １ ３３５ １ ５０２ １ ３３５ １ ５０２ １ ３３５

（三） 异质性分析

１􀆰 压力异质性。
由于各地面临的发展压力和晋升压力的环境差

异， 可能对预算监督效果形成不同影响。 按照地区受

到的压力分为高低两组进行异质性分析， 地区发展压

力采用各地级市年初政府工作报告中公布的经济增长

速度目标与上一年实际经济增长速度的比率度量

（王贤彬等， ２０２１［４４］ ）， 该数值越大， 说明发展压力

越大， 对预算资金的需求越大。 从官员晋升压力来

看， 一般认为， 年龄介于 ５５—５８ 岁的官员面临的晋

升压力较为突出 （曹婧等， ２０１９［４５］）， 官员晋升压力

采用人大常委会主任的年龄进行衡量， 在 ５５ ～ ５８ 岁

之间记为 １， 否则记为 ０。 回归结果如表 ５ 所示， 与

地区发展压力及个人晋升压力较高地区相比， 面临压

力较低时兼任制度对人大预算监督效力更为显著。

表 ５ 压力异质性回归结果

地区发展压力较低 地区发展压力较高 个人晋升压力较低 个人晋升压力较高

ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１

ｚｒｊｒ
－０􀆰 ５１８∗∗∗

（０􀆰 １４１）
－０􀆰 ０８３∗∗

（０􀆰 ０４１）
－０􀆰 ４８５∗

（０􀆰 ２９３）
－０􀆰 ０２０
（０􀆰 ０５４）

－０􀆰 ２９８∗∗∗

（０􀆰 １１４）
－０􀆰 ０９８∗∗

（０􀆰 ０４７）
－０􀆰 ２２２∗∗

（０􀆰 １０２）
－０􀆰 ０３８
（０􀆰 ０６８）

Ф
０􀆰 ２１９∗∗∗

（０􀆰 ０８５）
０􀆰 ３７３∗∗

（０􀆰 １６５）
０􀆰 ３５６∗∗∗

（０􀆰 １０７）
０􀆰 ５５４∗∗∗

（０􀆰 １４４）
０􀆰 ２５５∗∗∗

（０􀆰 ０６７）
０􀆰 ４６０∗∗

（０􀆰 ２１５）
０􀆰 ２７３∗∗∗

（０􀆰 ０８７）
０􀆰 ４５９∗∗

（０􀆰 １８９）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００３ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０１３

ＡＲ（２） ０􀆰 ６６８ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ７６５ ０􀆰 １１５ ０􀆰 ８７０ ０􀆰 １１３ ０􀆰 ９８９ ０􀆰 １１７

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 ２３１ ０􀆰 ６２０ ０􀆰 １３９ ０􀆰 ９７５ ０􀆰 １５９ ０􀆰 ３５９ ０􀆰 ５９８ ０􀆰 ７２０

ｏｂｓ １ ０３１ ９２０ ４７１ ４１５ ９０６ ８１４ ５９５ ５２０

２１
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　 　 ２􀆰 地区异质性。
我国区域发展很不平衡， 地区间面临经济发展水

平和公众参与公共事务等方面的差异， 可能导致兼任

制度的效果在地区间存在差异， 为此， 本文按照地区

财政自主度与公众受教育年限的均值分为高低两组进

行异质性分析， 回归结果如表 ６ 所示。 相比地方财政

自主度较低的地区， 地方财政自主度高的地区， 预算

偏离度更小， 且对支出预算偏离影响更明显； 从公众

受教育水平看， 相比公众受教育水平较低的地区， 受

教育水平较高的地区预算偏离度更小。 由此可以看

出， 兼任制度强化人大预算监督效力的作用在较高财

政自主度与公众受教育水平的地区更为明显。

表 ６ 地区异质性回归结果

财政自主度较低 财政自主度较高 受教育水平较低 受教育水平较高

ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１ ｄｖ＿ｒｅｖ１ ｄｖ＿ｅｘｐ１

ｚｒｊｒ
－０􀆰 １４０∗

（０􀆰 ０７６）
－０􀆰 ０９４
（０􀆰 １０３）

－０􀆰 ３８３∗∗∗

（０􀆰 １０２）
－０􀆰 １４６∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ０７８

（０􀆰 ０６５）
０􀆰 ０３９

（０􀆰 １０２）
－０􀆰 ０９１∗

（０􀆰 ０４９）
－０􀆰 ０９２∗∗

（０􀆰 ０４０）

Ф
０􀆰 ３２０∗∗∗

（０􀆰 ０５８）
０􀆰 ３４９∗∗∗

（０􀆰 １３１）
０􀆰 ３４８∗∗∗

（０􀆰 ０９３）
０􀆰 ５２２∗∗∗

（０􀆰 ０９８）
０􀆰 ２８４∗∗∗

（０􀆰 ０７０）
０􀆰 ３２２∗∗

（０􀆰 １４２）
０􀆰 ２２２∗∗∗

（０􀆰 ０６１）
０􀆰 ５０４∗∗∗

（０􀆰 １６７）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００７ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０１２

ＡＲ（２） ０􀆰 ７４３ ０􀆰 １４７ ０􀆰 ４１０ ０􀆰 ２８１ ０􀆰 ７０８ ０􀆰 １１３ ０􀆰 ９９３ ０􀆰 １９２

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 ７１１ ０􀆰 ２１０ ０􀆰 １４８ ０􀆰 ４４０ ０􀆰 ６７１ ０􀆰 ２１６ ０􀆰 １９２ ０􀆰 ４８２

ｏｂｓ ６８８ ５９２ ８１４ ７４３ ５８５ ５１７ ９１７ ８１８

　 　 ３􀆰 时期异质性。
已有研究表明新 《预算法》 对强化人大预算监

督具有重要作用。 本文对此进行实证检验。 以 ２０１５
年为时间节点， ２０１５ 年之后取 １， 之前取 ０。 时期异

质性回归结果见表 ７， 结果显示， 新 《预算法》 实施

后， 兼任制度对预算收支偏离均有显著抑制， 尤其是

对预算收入偏离的约束程度和显著性更强。 在新

《预算法》 实施前， 兼任制度对收入预算偏离的影响

为正， 表明法制约束弱化会导致预算超收明显。 从预

算支出偏离看， 新 《预算法》 的实施使得预算支出

偏离受约束作用更显著。

表 ７ 时期异质性回归结果

ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ

新 《预算法》
实施前

新 《预算法》
实施后

新 《预算法》
实施前

新 《预算法》
实施后

ｚｒｊｒ
０􀆰 １４０∗

（０􀆰 ０８１）
－０􀆰 １３３∗∗

（０􀆰 ０６０）
－０􀆰 ２６１∗

（０􀆰 １４２）
－０􀆰 ０９２∗∗

（０􀆰 ０３８）

Ф
０􀆰 ３６９∗∗∗

（０􀆰 １０１）
０􀆰 ３４６∗∗

（０􀆰 １５７）
０􀆰 ５６４∗∗∗

（０􀆰 ０８９）
０􀆰 ３８８

（０􀆰 ２６０）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００８ ０􀆰 ０３７
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续前表

ｄｖ＿ｒｅｖ ｄｖ＿ｅｘｐ

新 《预算法》
实施前

新 《预算法》
实施后

新 《预算法》
实施前

新 《预算法》
实施后

ＡＲ（２） ０􀆰 ８８８ ０􀆰 ２４９ ０􀆰 ７９０ ０􀆰 １０７

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 １７６ ０􀆰 １０８ ０􀆰 ６６５ ０􀆰 ２５４

ｏｂｓ ４９０ ８３８ ４１５ ７６９

（四） 进一步讨论

１􀆰 兼任制度对预算收支结构的影响。
在上述兼任制度对预算偏离分析基础上， 本文进

一步检验兼任制度对预算收支结构的影响。 采用非税

收入占比、 教育支出占比、 科技支出占比作为被解释

变量。 其中， 非税收入占比采用非税收入占一般公共

预算收入的比重来衡量。 非税收入存在规模过大、 征

收标准不合理、 多头管理等不规范问题 （范子英和

赵仁杰， ２０２０［４６］）， 降低非税收入规模是优化财政收

入结构、 增强财政收入来源稳定性的重要方面。 教育

支出占比、 科技支出占比分别用地方财政教育事业支

出、 科学事业支出占一般公共预算支出的比例来衡

量。 教育和科技支出在地方经济社会发展和保障民生

中占有重要地位， 增强教育和科技支出占比， 是发挥

人大对财政支出结构监督的重要体现。
回归结果见表 ８ 的列 （１） 至列 （３）， 可以看

出， 非税收入占比的回归系数显著为负， 教育支出占

比和科技支出占比的系数显著为正， 且科技支出的回

归系数大大超过教育支出的系数， 表明兼任制度有利

于控制非税收入， 同时促进了教育和科技支出增加，
尤其是对增强科技投入的效果更大。 实证结果表明兼

任制度对优化财政收支结构发挥了积极影响。

表 ８ 兼任制度影响预算收支结构的实证结果

（１） （２） （３） （４） （５）

非税收入占比 教育支出占比 科技支出占比 城投债 非标债务

ｚｒｊｒ
－０􀆰 ０９２∗∗

（０􀆰 ０３７）
０􀆰 ０４０∗∗

（０􀆰 ０２０）
０􀆰 ０７６∗∗∗

（０􀆰 ０２５）
－０􀆰 ２２３∗∗∗

（０􀆰 ０７７）
０􀆰 １０２∗∗

（０􀆰 ０５０）

Ф
０􀆰 ７４５∗∗∗

（０􀆰 ０５０）
０􀆰 ５３９∗∗∗

（０􀆰 １３０）
０􀆰 ６８７∗∗∗

（０􀆰 ０６４）
０􀆰 ５４７∗∗∗

（０􀆰 ０７１）
０􀆰 ６２６∗∗∗

（０􀆰 １３５）

Ψ
０􀆰 １３６∗∗∗

（０􀆰 ０４１）
－０􀆰 ０８７
（０􀆰 ０８６）

ｃｏｎｔｒｏｌ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｃｉｔｙ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ｔｉｍｅ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０７９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

ＡＲ（２） ０􀆰 ２８０ ０􀆰 ４３０ ０􀆰 ４６６ ０􀆰 ３１０ ０􀆰 ２６５

Ｈａｎｓｅｎ ０􀆰 １７６ ０􀆰 １４３ ０􀆰 １５８ ０􀆰 １８７ ０􀆰 ６２２

ｏｂｓ １ ３８７ ２ １２３ ２ ０５４ １ ８８１ １ ８８１

　 　 注： Ψ 表示被解释变量二阶滞后项系数。

　 　 ２􀆰 兼任制度对预算外举债的影响。
预算外债务 （隐性债务） 是地方政府超越 《预

算法》 的规定， 直接或者承诺以财政资金偿还以及

违法提供担保等方式的举债。 兼任制度对预算外债务

可能产生两种不同影响： 一方面， 预算外债务不纳入

预算管理， 人大预算监督对其缺乏约束力， 而兼任制

度借助市委书记的政治权威， 对预算外资金监督约束

更强， 有利于增强监督绩效； 另一方面， 市委书记面
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临多重压力， 倾向于借助融资平台发行债务为地方筹

集资金， 加之预算外举债比较隐蔽、 不透明， 因此，
兼任制度可能使地方政府更倾向于举借预算外债务，
故其对预算外债务的监督绩效较弱。 究竟何种影响占

优需要通过实证检验。
借鉴现有文献， 本文采用地级市融资平台公司的

城投债余额占 ＧＤＰ 的比重和非标债务余额占 ＧＤＰ 的

比重来度量地方政府隐性债务规模 （毛捷等， ２０１９［４７］），
同时， 考虑到当期债务规模可能受前期债务水平的影

响， 即地方政府隐性债务规模具有动态连续性， 引入

被解释变量的滞后项建立动态面板模型。 实证结果见

表 ８ 的列 （４） 和列 （５）， 可以发现， 兼任制度对城

投债具有显著负向影响， 但对非标债务具有显著正向

影响， 表明兼任制度对于城投债这类透明度较高的债

务可以起到较好的约束作用， 而非标债务由于不透

明、 不规范， 同时考虑到市委书记面临多重压力， 地

方政府利用自身优势统筹资源、 满足自身发展的愿望

迫切， 由此导致对非标债务疏于监督。 因此， 在实践

中尤其要关注非标债务带来的风险。

六、 结论与政策建议

本文以地方人大常委会主任由同级党委书记兼任

这一政治实践为切入点， 采用 ２０１０—２０１８ 年 ２７２ 个

地级市的数据和系统 ＧＭＭ 方法， 深入研究了兼任制

度对人大预算监督绩效的影响， 从而拓展了地方人大

官员对预算监督绩效的研究。 本文主要结论如下： 第

一， 相比人大常委会主任的专任， 兼任制度统筹了财

政决策权和预算监督权， 对减少预算偏离发挥了积极

影响， 强化了人大预算监督效力。 在替换被解释变

量、 删除副省级城市、 考虑 “省直管县” 改革、 “营
改增”、 教育支出事权改革等因素后结论保持不变。
进一步对压力环境、 地区和时期的研究发现， 在发展

压力与官员晋升压力小、 财政自主度强与公众受教育

水平高的地区， 以及新 《预算法》 实施后尤其明显。
第二， 进一步对地方预算收支结构和预算外债务的拓

展研究表明， 兼任制度对优化财政收支结构和防范城

投债风险发挥了积极作用， 但对非标债务的监督趋于

弱化。
根据以上研究结论， 本文认为， 兼任制度在地方

党委和人大之间建立较为制度化的桥梁， 强化了党对

人大的领导， 也加强了人大的权威和预算治理效能的

发挥。 为适应新时代要求， 有效提升人大预算监督治

理绩效， 提出以下政策建议： 首先， 进一步完善市级

人大常委会主任兼任制度； 积极探索人大监督与审计

监督有效结合的方式， 强化审计监督和信息技术的应

用， 充分运用审计结果提高人大预算监督质量， 最大

限度地发挥审计监督的专业优势和人大监督的制度优

势。 其次， 顺应新发展阶段要求， 进一步完善官员政

绩考核机制， 更加注重经济增长质量和优化财政收支

结构， 尽快实现发展型政府向服务型政府的转变。 最

后， 应进一步完善政府间事权和财权划分， 适度加强

中央和省级财政事权， 逐步减少并规范共同事权， 不

断提高地方财政自主度， 减轻地方财政压力。 在地方

举债权方面， 赋予市级政府适度举债权， 开前门、 堵

后门， 严控预算外债务膨胀， 强化地方政府债务监督

和问责， 切实提高市县政府公共服务保障能力。
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税制结构变迁对企业投资行为的影响研究
———基于税负转嫁视角
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肖　 叶 刘小兵
ＸＩＡＯ Ｙｅ ＬＩＵ Ｘｉａｏ⁃ｂｉｎｇ

［摘　 要］ 在经济转型发展的背景下， 企业 “稳投资” 对于确保经济平稳健康发展具有重要意

义。 笔者以 ２００８—２０１６ 年沪深 Ａ 股非金融类上市公司为研究样本， 基于税负转嫁视角研究了税制结

构变迁对企业固定资产投资行为的影响及其作用机制。 研究发现： 提升间接税比重对企业固定资产投

资没有显著影响， 而提升直接税比重则显著促进了企业固定资产投资。 进一步的异质性分析结果表

明， 提升直接税比重对企业固定资产投资的影响效应主要来自大型企业、 国有企业和融资约束程度低

的企业。 作用机制分析结果表明， 直接税比重的提升在降低企业现金流水平的同时通过增加企业债务

融资来促进企业固定资产投资水平的增长。 本文研究为近年来固定资产投资增速快速下滑的现象提供

了微观解释， 为制定有助于企业实现 “稳投资” 目标的政策提供了参考。
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一、 引言

财政作为国家治理的基础和重要支柱， 在激发市

场主体活力方面发挥着重要职责。 在我国实施了大规

模减税降费政策背景下， 税制结构也呈现出快速变迁

的趋势。 财政部数据显示， ２０２１ 年我国直接税比重

为 ４３􀆰 ８８％， 间接税比重为 ５６􀆰 １２％①。 表明我国现行

税制结构中， 以增值税为主的间接税仍占主导地位。
事实上， 在以增值税为主体的间接税体制下， 由于增

值税抵扣链条尚未完全打通以及随着税收征管水平的

提高 （金税三期工程）， 企业逃税空间被压缩， 减税

效果大打折扣， 产生了 “减税难降负” 的现象 （张
克中等， ２０２０［１］）， 导致减税红利很难精准 “落袋”。
与此同时， 由于投资回报率的下降， 我国固定资产投

资增速也呈现出快速下降趋势。 国家统计局数据显

示， 全社会固定资产投资 （不含农户） 和民间固定

资产 （不含农户） 投资增速分别从 ２０１５ 年的 ９％、
８􀆰 ８％下降至 ２０２０ 年的 ２􀆰 ９％、 １􀆰 ０％②。 众所周知，
投资作为经济增长的重要动力之一， 在当前经济增速

逐渐放缓的背景下， 固定资产投资增速的快速下降势

必进一步加剧经济增长的下行压力。 基于此， 近年来

中央始终坚持 “稳字当头、 稳中求进” 的工作导向，
提出了包括 “稳投资” 在内的 “六稳” 工作方针。
因此， 如何进一步优化税制结构促进企业投资水平增

长， 落实 “用财政收入的 ‘减法’ 换取企业效益的

‘加法’ 和市场活力的 ‘乘法’ ” 的相关举措成为当

下亟需破解的难题。 同时， 上述问题的回答对企业

“稳投资” 目标的实现具有重要的理论与现实意义。
随着减税降费政策的深入实施， 中央在税收领域

进行了一系列改革， 包括 “营改增” （营业税改增值

税的简称） 的全面实施③， 增值税税率的简并下调以

及提高个人所得税免征额等。 这些政策的实施旨在贯

彻结构性减税的要求④， 进一步优化税制结构， 改变

当前以 “间接税为主、 直接税为辅” 的税制结构格

局， 政策效应开始逐步显现， 税制结构呈现出不断优

化的迹象。 为了对我国税制结构变迁有更加清晰的了

解， 本文绘制了 ２００８—２０１９ 年间接税和直接税收入

占税收收入的比重情况 （详见图 １）。 其中间接税包

括增值税、 营业税、 消费税、 关税、 资源税以及城市

维护建设税⑤， 其余税种为直接税， 包括企业所得

税、 个人所得税、 房产税、 印花税、 城镇土地使用

税、 土地增值税、 车船税、 船舶吨税、 车辆购置税、
耕地占用税、 契税、 烟叶税。 从中可以看到， 随着经

济的快速发展， 直接税和间接税税收收入规模呈现快

速增长趋势。 进一步从税制结构来看， 虽然间接税比

重整体呈现逐渐下降趋势， 直接税比重呈现逐渐上升

趋势， 两者之间的差距逐渐缩小， 但 ２００８—２０１９ 年

间接税比重均超过直接税比重。 这说明当前我国税制

结构仍然以间接税为主， 距离构建以 “直接税为主、
间接税为辅” 的税制结构格局仍然任重道远。
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图 １　 ２００８—２０１９ 年我国税制结构变迁情况

税收政策对企业投资行为的影响一直是学术界

关注的焦点， 但未达成一致意见， 存在较大分歧。
其中第一种观点认为税收政策显著促进了企业投资。
包括 Ｄｅｖｅｒｅｕｘ （ １９８９） ［２］、 Ａｕｅｒｂａｃｈ 等 （ １９９５） ［３］、
Ｖｅｒｇａｒａ （２０１０） ［４］基于英国、 瑞典以及智利的税收政

策改革数据研究发现， 税改对企业投资产生了不同程

度促进作用。 上述政策效应受经济环境 （ Ｙａｇａｎ，
２０１５［５］） 以及现金流水平 （Ｚｗｉｃｋ 和 Ｍａｈｏｎ， ２０１７［６］ ）
等多种因素的影响。 特别是税收政策稳定性是其中的

重要影响因素。 一方面， 由于税收政策受外部冲击产

生不确定性， 导致企业投资水平迅速下降 （Ｈａｓｓｅｔｔ
和 Ｍｅｔｃａｌｆ， １９９９［７］）； 另一方面， 当税收政策不确定

８１

①
②
③

④
⑤

数据来源： 财政部官网， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｇｋｓ􀆰 ｍｏｆ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ ｔｏｎｇｊｉｓｈｕｊｕ ／ ２０２２０１ ／ ｔ２０２２０１２８＿３７８５６９２􀆰 ｈｔｍ。
数据来源： 国家统计局官网， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｄａｔａ􀆰 ｓｔａｔｓ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ ｅａｓｙｑｕｅｒｙ􀆰 ｈｔｍ？ｃｎ＝Ｃ０１。
由于与营业税相比， 增值税不存在重复征税问题， 为进一步降低企业税收负担， ２０１２ 年 １ 月 １ 日起， 在上海交通运输业和部分现代服务业开

展营业税改增值税试点。
结构性减税， 是指 “有增有减， 结构性调整” 的一种税制改革方案， 是为了达到特定目标而针对特定群体、 特定税种来削减税负水平。
由于 ２０１６ 年 ５ 月 １ 日开始全面实施 “营改增”， 营业税从此退出历史舞台， 因此此处间接税在 ２０１６ 年以后不包括营业税。
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程度较低时， 税收政策仍然对企业投资产生激励作用

（Ａｌｂｅｒｔｕｓ 等， ２０２２［８］）。 另一种观点则认为税收政策

并未对企业投资产生促进作用。 Ａｕｅｒｂａｃｈ 和 Ｈａｓｓｅｔｔ
（１９９２） ［９］研究发现如果税收政策内生， 此时税收政

策并不能刺激企业设备投资增长， 上述研究结论也得

到了相关经验证据的支持 （ Ｃｈｉｒｉｎｋｏ 等， １９９９［１０］；
Ｙａｇａｎ， ２０１５［５］）。

此外， 有一支文献基于我国税收政策试点改革带

来的外生冲击， 有效识别了增值税转型试点改革对企

业投资的因果关系。 其中一种观点认为增值税转型试

点改革对企业投资有显著促进作用 （聂辉华等，
２００９［１１］； 许伟和陈斌开， ２０１６［１２］； 申广军等， ２０１６［１３］；
Ｌｉｕ 和 Ｍａｏ， ２０１９［１４］； Ｃｈｅｎ 等， ２０１９［１５］ ）， 进一步

从影响效应大小来看， 增值税有效税率降低 １ 个百分

点， 将促进企业投资增加约 １６ 个百分点 （许伟和陈

斌开， ２０１６［１２］）， 且增值税转型改革主要对企业机器

设备固定资产投资产生了促进作用， 对厂房建筑物投

资没有显著影响 （汪德华， ２０１６［１６］）。 与上述研究不

同， 另一种观点认为增值税转型改革对企业投资的影

响有限， 增值税转型改革并没有显著推动企业投资的

增长 （陈烨等， ２０１０［１７］； Ｃａｉ 和 Ｈａｒｒｉｓｏｎ， ２０１１［１８］）。
除了评估增值税转型改革政策的投资效应外，

２０１２ 年 １ 月 １ 日率先在上海进行的 “营改增” 试点

为识别减税政策的投资效应提供了很好的外生冲击，
大量文献探讨了 “营改增” 改革对企业投资的影响。
其中有文献研究表明 “营改增” 的减税效应取决于

产业互联程度， 而且 “营改增” 显著促进了企业设

备类固定资产投资 （范子英和彭飞， ２０１７［１９］ ）。 此

外， 研究还发现＂ 营改增＂ 不仅显著促进了企业投

资总量的增长 （刘建民等， ２０１７［２０］）， 而且改善了企

业投资效率 （钱晓东， ２０１８［２１］）。
与前两项税收政策改革相比， 固定资产加速折旧

政策的导向非常明显， 目的在于激发企业积极性， 推

动固定资产投资水平增长。 有学者的研究结果表明加

速折旧政策促进了企业投资 （Ｍａｆｆｉｎｉ 等， ２０１９［２２］；
Ｆａｎ 和 Ｌｉｕ， ２０２０［２３］ ）。 进一步研究发现上述影响效

应存在鲜明的企业异质性， 在融资约束更强的企业

（刘行等， ２０１９［２４］）、 急需更新固定资产的企业 （刘
啟仁等， ２０１９［２５］） 以及在民营企业、 小规模企业和

融资约束更高的企业中具有较大的激励效应 （樊勇

和管淳， ２０２０［２６］）。 同时也有研究表明由于企业大规

模处于亏损状态以及政策宣传力度不够导致加速折旧

政策并没有促进企业投资水平增长 （Ｃｕｉ 等， ２０２２［２７］）。
不难看出， 已有文献对减税与企业投资的问题关

注较多， 且形成了大量极具价值的研究成果， 在研究

问题和研究方法方面给本文提供了重要启示。 虽然当

前关于减税政策对企业投资影响的研究文献较丰富，
但已有文献的研究并未达成一致结论， 存在较大分

歧。 此外， 现有减税政策大多集中在增值税转型改革

和 “营改增” 等方面， 鲜有文献从税制结构变迁视

角研究对企业投资的影响。 考虑到间接税主要包括增

值税、 营业税、 消费税、 关税、 资源税以及城建税，
其中随着 ２０１６ 年 “营改增” 的结束营业税正式退出

历史舞台， 而消费税和关税均属于中央税， 资源税和

城建税属于小税种， 相关数据缺失严重且较难获取；
而且本文研究企业固定资产投资行为， 小税种对企业

固定资产投资行为影响较小， 如果采用 ２０１６ 年以后

数据则只有增值税数据质量较高且较易获取， 但仅

采用增值税显然不足以代表间接税。 鉴于此， 为了

保持前后统计口径一致， 本文基于税负转嫁视角，
采用 ２００８—２０１６ 年 ２８６ 个地级及以上城市的间接税

和直接税收入数据以及中国 Ａ 股非金融类上市公司

样本系统考察税制结构变迁下直接税和间接税比重的

提升对企业固定资产投资行为的影响。
与已有研究文献相比， 本文可能存在如下边际贡

献： （１） 现有研究主要集中在评估单个税收改革政

策 （增值税转型改革、 “营改增” 改革、 固定资产加

速折旧政策等） 对企业固定资产投资行为的影响，
因此本文从税负转嫁视角出发， 试图全面揭示税制结

构变迁对企业固定资产投资行为的影响。 （２） 通过

对现有文献的系统梳理， 总结出税制结构对企业固定

资产投资行为的两条作用机制： 现金流水平和债务融

资， 并进一步就税制结构变迁如何影响企业固定资产

投资行为的作用机制进行检验， 以期为制定企业

“稳投资” 的政策建议提供参考。 （３） 从异质性的角

度分析了税制结构变迁对企业固定资产投资行为的影

响， 并深入分析了其中的原因， 丰富了税收与企业投

资的研究内容。

二、 理论基础与研究假说

众所周知， 税收作为企业生产成本的重要组成部

分， 税收负担高低对企业固定资产投资行为产生了重

要影响 （Ｈａｌｌ 和 Ｊｏｒｇｅｎｓｏｎ， １９６７［２８］； 马海涛和朱梦

珂， ２０２１［２９］）。 根据一般的税收理论， 增加税收负担

９１
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对企业投资行为产生了收入效应和替代效应 （谭光

荣等， ２０１３［３０］）。 其中， 收入效应表现为当税收负担

增加时， 由于征税减少了企业收入水平， 此时企业

（尤其是大型企业） 为了维持原有收入水平而增加投

资的现象。 替代效应则表现为当税收负担增加时， 由

于税负增加了企业投资的机会成本， 挫伤了企业投资

的积极性， 进而选择用其他方式来替代投资的现象，
最终引发企业减少投资。 由于征税产生的收入效应促

进企业投资， 而替代效应则对企业投资产生抑制作

用， 因此征税对企业投资行为的影响最终取决于收入

效应和替代效应的大小 （魏天保， ２０１８［３１］）。 如果征

税的收入效应大于替代效应， 即收入效应占主导时，
征税对企业投资行为产生促进作用； 如果征税的收入

效应小于替代效应， 即替代效应占主导时， 征税则对

企业投资行为产生抑制作用。
通常而言， 根据税负能否转嫁可以将税收分为直

接税和间接税， 其中由于间接税税负可以转嫁， 税收

负担的最终承担者为消费者， 征收间接税并不构成企

业的真实税收负担。 一方面增值税作为间接税的主要

税种， 采用税款抵扣 （销项税－进项税） 模式， 当抵

扣环节顺畅时， 企业缴纳的增值税不会给企业增加负

担， 增值税负担可以实现完全转嫁， 故增值税对企业

经营决策不会产生影响 （刘怡等， ２０１７［３２］）。 另一方

面， 增值税税负转嫁取决于企业议价能力 （童锦治

等， ２０１５［３３］）， 对于议价能力强的企业， 特别是大型

企业 （上市公司） 的议价能力强， 增值税负担可以

进行转嫁， 增值税负担较轻， 因此征收间接税对企业

投资行为可能没有显著影响。 相反， 直接税由于针对

所得或财产征税， 例如企业所得税直接影响企业税后

利润， 税收负担不能转嫁， 征收企业所得税减少了企

业现金流水平和净利润 （马海涛和朱梦珂， ２０２１［２９］ ），
增加了企业税收负担， 降低了企业收入水平。 一方

面， 为了维持原来的收入水平， 企业不得不通过增加

投资获取更多的收入， 此时征收直接税表现为收入效

应， 提高直接税比重促进企业投资水平的增长。 另一

方面， 直接税由于税负不能转嫁， 征收直接税可能产

生替代效应， 此时提升直接税比重抑制了企业投资。
根据上述逻辑， 本文提出如下假说：

Ｈ１： 提升间接税比重对企业投资行为没有显著

影响， 当征税的收入效应占主导时， 提升直接税比重

显著促进了企业投资。
Ｈ２： 提升间接税比重对企业投资行为没有显著

影响， 当征税的替代效应占主导时， 提升直接税比重

则显著抑制了企业投资。
征税对企业现金流水平产生了重要影响， 而企业

现金流水平又与企业投资行为有密切联系 （ Ｌｉｕ 和

Ｍａｏ， ２０１９［１４］）。 表现为较高的现金流水平能为企业

提供充足的投资资金， 有效激发企业投资积极性， 而

较低的现金流水平则减少了企业投资资金， 抑制了企

业投资积极性。 一方面， 现金流水平与税负高低有关

（李林木和汪冲， ２０１７［３４］ ）。 较高的税收负担降低了

企业现金流水平， 导致企业投资资金不足， 不利于激

发企业投资积极性； 相反， 较低的税收负担对企业现

金流水平影响较小， 企业投资所需资金不会因税收负

担受到影响， 企业投资资金能够得到保障， 从而有效

激发企业投资积极性。 另一方面， 税负水平又与税制

结构密切相关。 与直接税税负不能转嫁不同， 间接税

税负由于能够转嫁， 税负最终承担者为消费者， 因此

征收间接税对企业现金流水平的影响受其他因素影响

（马海涛和朱梦珂， ２０２１［２９］ ）。 相反， 由于直接税税

负不能转嫁， 纳税人为最终的税负承担者， 征收直接

税增加了企业税收负担， 加之企业所得税属于直接税

的重要构成部分， 征收企业所得税减少了企业税后利

润， 即通过减少企业净利润的方式影响企业现金流

（樊勇等， ２０１８［３５］ ）。 征收直接税减少了企业现金流

水平， 导致企业投资所需的资金急剧减少， 严重挫伤

了企业投资的积极性。 此时对于受融资约束较强的企

业 （中小型企业） 而言， 由于融资渠道较窄， 融资

较困难， 企业此时可能被迫减少投资 （王海等，
２０２０［３６］）； 对于受融资约束较弱的企业 （大型企

业） 而言， 由于融资渠道较宽， 融资较容易， 企业

为了维持以往收入水平可能通过举债的方式进行融

资， 以此提高企业投资所需的资金， 最终对企业投

资产生促进作用。 基于上述逻辑， 本文进一步提出

如下假说：
Ｈ３： 提升直接税比重在减少企业现金流的同时

通过债务融资促进企业投资水平的增长。

三、 研究设计

（一） 模型构建

根据前文的阐述， 税制结构变迁可能通过收入效

应和替代效应对企业固定资产投资产生影响。 为有效

识别税制结构变迁对企业固定资产投资行为的因果关

系， 构建如下基准回归模型：
０２
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Ｉｎｖｅｓｔｉｔ ＝α０＋α１Ｉｎｄｉｒｅｃｔ ｊｔ＋α２Ｃｏｎｔｒｏｌｉｊｔ＋μｉ＋δｔ＋εｉｊｔ （１）
Ｉｎｖｅｓｔｉｔ ＝β０＋β１Ｄｉｒｅｃｔ ｊｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｉｊｔ＋μｉ＋δｔ＋εｉｊｔ （２）

其中： ｉ 代表企业， ｊ 表示城市， ｔ 代表年份； Ｉｎｖｅｓｔｉｔ
为被解释变量， 表示 ｉ 企业第 ｔ 年的固定资产投资；
Ｉｎｄｉｒｅｃｔ ｊｔ、 Ｄｉｒｅｃｔ ｊｔ为本文的核心解释变量， 分别表示 ｊ
城市第 ｔ 年的间接税收入占税收收入的比重和直接税

收入占税收收入的比重； Ｃｏｎｔｒｏｌｉｊｔ 为控制变量集合；
α０、 β０ 为截距项； α１、 β１ 为间接税和直接税比重估

计系数； α２、 β２ 为控制变量估计系数； μｉ、 δｔ 分别表

示企业固定效应、 年份固定效应， 控制企业层面不随

时间变化的因素影响以及随着时间变化的宏观因素影

响； εｉｊｔ为随机误差项。 考虑到误差项可能存在序列

相关， 本文将标准误聚类到企业层面。 此外， 在模型

（１）、 模型 （２） 中本文主要关心 α１ 和 β１ 的估计系

数， 其分别刻画了提升间接税比重和直接税比重对企

业固定资产投资的影响。 结合本文提出的研究假说，
预期 α１ 不显著， 当征税的收入效应占主导时， β１ 则

显著大于 ０； 当征税的替代效应占主导时， β１ 则显著

小于 ０。
（二） 变量选择

１􀆰 被解释变量。
本文的被解释变量为企业固定资产投资， 借鉴饶

品贵等 （２０１７） ［３７］ 的做法， 选取沪深 Ａ 股非金融类

上市公司中购建固定资产、 无形资产和其他长期资产

支付现金之和占企业总资产的比重 （ Ｉｎｖｅｓｔ） 作为企

业固定资产投资的衡量指标。
２􀆰 核心解释变量。
本文的核心解释变量为税制结构， 为精确刻画税

制结构变迁过程， 根据税负能否转嫁将税收分为直接

税和间接税， 其中间接税主要指流转税， 包括增值

税、 营业税和消费税， 直接税主要指所得税和财产

税。 由于沪深 Ａ 股上市公司中的税收数据均为应交

税收， 缺乏实际缴纳的税收数据， 故不能准确衡量企

业真实税负水平。 因此， 本文借鉴刘胜和冯海波

（２０１６） ［３８］的做法， 选取地级及以上城市层面的间接

税和直接税占税收收入比重作为税制结构变迁的衡量

指标。 考虑到消费税为中央税， 增值税为共享税

（中央与地方五五分成）， 营业税为地方税， 因此选

取增值税收入和营业税收入之和占税收收入比重

（ Ｉｎｄｉｒｅｃｔ） 作为间接税比重的衡量指标。 此外， 由于

地级市层面财产税数据缺失较多， 数据获取较困难，
因此本文的直接税仅指所得税， 包括企业所得税和个

人所得税， 并采用所得税收入占税收收入比重

（Ｄｉｒｅｃｔ） 作为直接税比重的衡量指标。
３􀆰 控制变量。
考虑到影响企业固定资产投资行为的因素众多，

虽然采用双向固定效应模型能在一定程度上缓解遗漏

变量造成的影响， 但为了得到更加精确的估计结果，
在参考已有文献的基础上进一步控制如下企业层面的

变量： （１） 企业规模 （Ｓｉｚｅ）， 采用企业总资产自然

对数表示。 （２） 总资产收益率 （ＲＯＡ）， 采用净利润

占企业总资产的比重表示。 （３） 资产负债率 （Ｌｅｖｅｒ⁃
ａｇｅ）， 采用企业总负债与企业总资产的比重表示。
（４） 现金流量 （Ｃａｓｈ）， 采用企业经营活动产生的现

金流量净额占营业收入的比重表示。 （５） 企业成长

性 （Ｔｏｂｉｎ⁃Ｑ）， 采用托宾 Ｑ 值表示， 即采用企业市

场价值与资本重置成本之比表示。
此外， 由于本文的税制结构数据为城市层面数据，

为进一步控制城市层面因素的影响， 进一步纳入如下

城市层面变量： （１） 地区经济发展水平 （ＰＧＤＰ）， 采

用地区人均国内生产总值的自然对数表示。 （２） 对

外开放水平 （Ｏｐｅｎ）， 采用进出口总额占地区 ＧＤＰ
的比重表示①。 （３） 金融机构贷款规模 （Ｌｏａｎ）， 采

用国内金融机构年末贷款余额占地区 ＧＤＰ 的比重

表示。
（三） 数据来源与描述性统计

首先， 税制结构数据方面。 本文采用 ２００８—
２０１６ 年 ２８６ 个地级及以上城市的间接税和直接税收

入分别占税收收入的比重作为税制结构变迁的衡量指

标， 相关数据来源于 ＣＥＩＣ 中国经济数据库。 其次，
企业层面数据方面。 本文企业层面的样本为 ２００８—
２０１６ 年沪深 Ａ 股非金融类上市公司， 其中企业固定

资产投资、 托宾 Ｑ 数据来源于国泰安数据库 （ＣＳ⁃
ＭＡＲ）， 其余企业层面的控制变量数据来源于万德数

据库 （Ｗｉｎｄ）。 最后， 城市层面的控制变量数据来源

于 ＥＰＳ 数据库以及各城市统计年鉴。
为使本文的估计结果更加精确， 本文对上市公司

数据进行如下处理： （１） 考虑到企业固定资产投资

１２

① 由于此处进出口总额的单位为万美元， 因此根据国家外汇管理局官网公布的历年 《国家外汇管理局年报》 中人民币对美元汇率年平均值将万

美元换算成万元。
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主要来自非金融企业， 故剔除了金融行业的上市公

司。 （２） 剔除样本期间处于 ＳＴ 和∗ＳＴ 状态的公司。
（３） 为排除极端值的影响， 对所有变量进行上下 １％

的缩尾处理 （Ｗｉｎｓｏｒｉｓｅ）。 相关变量的描述性统计结

果见表 １。

表 １ 变量的描述性统计结果

变量符号 变量名称 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

Ｉｎｖｅｓｔ 企业固定资产投资 １２ ４０７ ０􀆰 ０５６ ５ ０􀆰 ０５４ ２ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ６０２ ８

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ 间接税比重 ９ ２９０ ０􀆰 ４６５ ８ ０􀆰 ０６０ ９ ０􀆰 ３０５ ０ ０􀆰 ６４４ ９

Ｄｉｒｅｃｔ 直接税比重 ９ ２９０ ０􀆰 １８２ ０ ０􀆰 ０６０ １ ０􀆰 ０７１ ０ ０􀆰 ３２８ ８

Ｓｉｚｅ 企业规模 １２ ４１０ ２１􀆰 ８８３ ６ １􀆰 ２１３ ３ １９􀆰 ３１１ ２ ２５􀆰 ２８３ ０

ＲＯＡ 总资产收益率 １２ ４１０ ０􀆰 ０４０ ２ ０􀆰 ０５２ ９ －０􀆰 １８０ ４ ０􀆰 １９０ ５

Ｌｅｖｅｒａｇｅ 资产负债率 （％） １２ ４１１ ４４􀆰 ０６５ ０ ２２􀆰 １４４ ３ ４􀆰 ６４６ ３ ９７􀆰 ３２３ １

Ｃａｓｈ 现金流量 （％） １２ ４００ ８􀆰 ４３７ ５ １９􀆰 ９００ ９ －８１􀆰 ０７０ ０ ７０􀆰 ９８５ ０

Ｔｏｂｉｎ⁃Ｑ 托宾 Ｑ 值 １２ ４１１ ２􀆰 １４９ ３ １􀆰 ４２８ ７ ０􀆰 ９４２ ９ ９􀆰 ６１４ １

ＰＧＤＰ 人均 ＧＤＰ １２ ３６１ １１􀆰 ０５６ １ ０􀆰 ５６１ ７ ９􀆰 ５８５ ６ １２􀆰 ０２８ ２

Ｏｐｅｎ 对外开放水平 ８ ９２８ ０􀆰 ５４０ ９ ０􀆰 ６９４ ５ ０􀆰 ０１１ ０ ２􀆰 ６６９ ５

Ｌｏａｎ 金融机构贷款规模 １１ ７０８ １􀆰 ３４３ １ ０􀆰 ６１７ ４ ０􀆰 ３５３ ６ ３􀆰 １４４ ２

四、 实证结果与分析

（一） 基准回归结果分析

为了准确识别税制结构变迁对企业固定资产投资

行为的因果关系， 首先对基准回归模型 （１）、 （２）
进行估计， 表 ２ 报告了相关的估计结果。 其中列

（１）、 （３）、 （５） 为间接税的估计结果； 列 （２）、
（４）、 （６） 为直接税的估计结果。 从中可以看到， 无

论是否加入企业层面控制变量或是城市层面控制变

量， 间接税比重估计系数虽然为负， 但均不显著； 直

接税比重估计系数则均显著为正， 且均通过了 １％的

显著性水平检验。 这说明提高间接税比重对企业固定

资产投资没有显著影响， 提高直接税比重则显著促进

了企业固定资产投资水平的增长， 表明征收直接税主

要产生了收入效应， 企业为了维持原有收入水平不得

不增加固定资产投资， 从而促进了固定资产投资水平

的增长， 验证了前文提出的假说 Ｈ１。

表 ２ 基准回归结果

变量 （１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
－０􀆰 ０１２ ５
（０􀆰 ０１５ ８）

－０􀆰 ０１２ ７
（０􀆰 ０１５ ６）

－０􀆰 ００３ ０
（０􀆰 ０１８ ５）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 ０９６ ９∗∗∗

（０􀆰 ０３０ ０）
０􀆰 ０９１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０２９ ３）
０􀆰 １０３ ９∗∗∗

（０􀆰 ０３５ ３）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ００７ ８∗∗∗

（０􀆰 ００２ ７）
０􀆰 ００７ ６∗∗∗

（０􀆰 ００２ ６）
０􀆰 ０１１ ４∗∗∗

（０􀆰 ００３ ３）
０􀆰 ０１１ ３∗∗∗

（０􀆰 ００３ ３）

ＲＯＡ
０􀆰 ０８１ ５∗∗∗

（０􀆰 ０１６ ２）
０􀆰 ０８１ ３∗∗∗

（０􀆰 ０１６ ２）
０􀆰 ０６５ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１７ １）
０􀆰 ０６５ ６∗∗∗

（０􀆰 ０１７ １）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ０００ ０
（０􀆰 ０００ １）

－０􀆰 ０００ ０
（０􀆰 ０００ １）

－０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ０００ １）

－０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ０００ １）

Ｃａｓｈ
０􀆰 ０００ １∗

（０􀆰 ０００ ０）
０􀆰 ０００ １∗∗

（０􀆰 ０００ ０）
０􀆰 ０００ １∗

（０􀆰 ０００ ０）
０􀆰 ０００ １∗

（０􀆰 ０００ ０）

Ｔｏｂｉｎ⁃Ｑ
０􀆰 ００１ ５∗

（０􀆰 ０００ ８）
０􀆰 ００１ ５∗

（０􀆰 ０００ ８）
０􀆰 ００２ ７∗∗∗

（０􀆰 ００１ ０）
０􀆰 ００２ ６∗∗∗

（０􀆰 ００１ ０）

２２
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续前表

变量 （１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＰＧＤＰ
－０􀆰 ００１ ５
（０􀆰 ００９ ４）

－０􀆰 ００４ ９
（０􀆰 ００９ ５）

Ｏｐｅｎ
－０􀆰 ０００ ９
（０􀆰 ００６ ９）

－０􀆰 ００２ １
（０􀆰 ００６ ８）

Ｌｏａｎ
－０􀆰 ００３ ９
（０􀆰 ００５ ２）

－０􀆰 ００３ ５
（０􀆰 ００５ ２）

常数项
０􀆰 ０６５ ６∗∗∗

（０􀆰 ００７ ４）
０􀆰 ０４２ ２∗∗∗

（０􀆰 ００５ ５）
－０􀆰 １１０ ５∗

（０􀆰 ０５７ ０）
－０􀆰 １２９ ０∗∗

（０􀆰 ０５７ ３）
－０􀆰 １６８ ８
（０􀆰 １２１ ０）

－０􀆰 １４９ ２
（０􀆰 １２０ ４）

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ９ ２２５ ９ ２２５ ９ ２１６ ９ ２１６ ７ ９００ ７ ９００

Ｒ２ ０􀆰 ５４５ ０ ０􀆰 ５４５ ８ ０􀆰 ５５０ ３ ０􀆰 ５５１ ０ ０􀆰 ５７３ ３ ０􀆰 ５７４ ０

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的显著性水平上通过了系数显著性检验， 括号内数值为聚类稳健性标准误。 下同。

（二） 稳健性分析

１􀆰 替换变量。
首先， 替换被解释变量。 前文所有估计均采用企

业购建固定资产、 无形资产和其他长期资产支付的现

金占企业总资产的比重 （ Ｉｎｖｅｓｔ） 作为企业固定资产

投资的衡量指标。 为验证估计结果的稳健性， 借鉴许

伟和陈斌开 （２０１６） ［１２］的做法， 进一步采用企业净投

资， 即企业购建固定资产、 无形资产和其他长期资产

支付的现金扣除处置固定资产、 无形资产和其他长期

资产收回的现金净额占企业总资产的比重 （ Ｉｎｖｅｓｔ＿
２） 作为企业固定资产投资的替代指标进行稳健性检

验， 相关估计结果见表 ３ 列 （１）、 列 （２）。 从中不

难发现， 间接税比重估计系数不显著， 直接税比重估

计系数显著为正， 与基准估计结果一致， 说明估计结

果稳健。 其次， 替换核心解释变量。 与前文估计采用

比重不同， 为验证估计结果稳健性， 进一步采用间接

税和直接税负担作为衡量指标， 即分别采用增值税和

营业税之和 （取对数） （ Ｉｎｄｉｒｅｃｔ＿２）、 企业所得税和

个人所得税之和 （取对数） （Ｄｉｒｅｃｔ＿２） 作为间接税

和直接税负担的衡量指标， 相关估计结果见表 ３ 列

（３）、 列 （４）。 可以看到， 估计系数与基准估计结果

一致， 说明即便采用税收负担作为衡量指标， 估计结

果依然稳健。
２􀆰 更换时间窗口。
考虑到 ２０１３ 年以后地级市层面税收数据缺失较

多， 加之 ２０１３ 年开启了 “金税三期工程” 试点①、
２０１４ 年进行了固定资产加速折旧税收优惠政策试点

以及 ２０１６ 年 ５ 月 １ 日全面推行 “营改增”， 为尽量避

免上述税收改革政策对估计结果的影响， 本文将时间

窗口锁定在 ２００８—２０１２ 年， 相关结果见表 ３ 中列

（５）、 列 （６）。 其中间接税比重估计系数不显著， 直

接税比重估计系数则依然显著为正， 说明本文的研究

结论没有受上述税收政策影响。

表 ３ 稳健性检验估计结果 （一）

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｉｎｖｅｓｔ＿２ Ｉｎｖｅｓｔ＿２ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
－０􀆰 ０１１ １
（０􀆰 ０２５ ２）

－０􀆰 ００１ ２
（０􀆰 ０１９ ８）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 ０９１ ７∗∗

（０􀆰 ０３７ ３）
０􀆰 ０７８ １∗

（０􀆰 ０４１ ５）

３２

① 金税工程是经国务院批准的国家级电子政务工程， 是国家电子政务 “十二金” 工程之一， 是税收管理信息系统工程的总称。 在金税一期和二

期基础上， ２０１３ 年在广东、 山东、 河南、 山西、 内蒙古、 重庆 ６ 个省份进行金税三期试点。
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｉｎｖｅｓｔ＿２ Ｉｎｖｅｓｔ＿２ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ＿２
－０􀆰 ０００ ３
（０􀆰 ００６ １）

Ｄｉｒｅｃｔ＿２
０􀆰 ００９ ６∗

（０􀆰 ００４ ９）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ７ ８３５ ７ ８３５ ７ ９００ ７ ９００ ５ ８１２ ５ ８１２

Ｒ２ ０􀆰 ５６２ ９ ０􀆰 ５６３ ６ ０􀆰 ５７３ ３ ０􀆰 ５７３ ７ ０􀆰 ６２１ ６ ０􀆰 ６２１ ９

　 　 ３􀆰 更换估计样本。
考虑到企业固定资产投资主要来自制造业企业，

为检验估计结果的稳健性， 此处只保留制造业企业样

本进行估计， 相关估计结果见表 ４ 中列 （ １）、 列

（２）。 从中可以看到， 即便只采用制造业企业样本进

行估计， 间接税比重估计系数依旧不显著， 而直接税

比重估计系数则显著为正， 再次表明估计结果稳健。
４􀆰 加入行业－年份交互固定效应。
虽然前文的估计结果均控制了年份固定效应和企

业固定效应， 可以在一定程度上缓解遗漏变量问题，
但考虑到行业层面可能存在随着时间变动的不可观测

因素同时对税制结构和企业固定资产投资产生影响，
从而产生 “伪回归” 问题。 因此为消除行业层面随

时间变动的不可观测因素的影响， 进一步在控制年份

固定效应和企业固定效应的基础上加入行业－年份交

互固定效应进行估计， 估计结果见表 ４ 列 （３）、 列

（４）。 从中可以发现， 加入行业－年份交互固定效应

后间接税比重估计系数依旧不显著， 而直接税比重估

计系数则显著为正， 说明本文的估计结果稳健， 研究

结论没有受到行业层面周期性波动因素的影响。
５􀆰 考虑内生性问题。
虽然本文税制结构采用城市层面数据， 固定资产

投资采用企业层面数据， 能缓解双向因果问题， 但仍

不能完全消除内生性。 为更加精准地识别税制结构变

迁对企业固定资产投资的因果关系， 本文选用滞后一

期的直接税比重和滞后一期的间接税比重作为工具变

量， 并采用两阶段最小二乘法 （２ＳＬＳ） 进行估计，
相关估计结果见表 ４ 列 （５）、 列 （６）。 从中可以看

出， 考虑内生性问题后本文的研究结论依然成立。 此

外， 本文还采用多种检验来验证工具变量的有效性。
首先， 在 １％的显著性水平上 Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ ＬＭ
统计量显著， 说明不存在 “工具变量识别不足” 的

问题； 其次， Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ Ｗａｌｄ Ｆ 统计量显示

不存在 “工具变量弱识别” 的问题。 上述检验结果

充分说明工具变量有效， 不存在工具变量识别不足与

工具变量弱识别问题， 估计结果准确可靠。

表 ４ 稳健性检验估计结果 （二）

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
－０􀆰 ００７ ０
（０􀆰 ０２５ １）

－０􀆰 ００６ ８
（０􀆰 ０１８ ５）

０􀆰 ０２８ ５
（０􀆰 １４０ ４）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 １０３ ５∗∗

（０􀆰 ０４４ ２）
０􀆰 ０９６ ２∗∗∗

（０􀆰 ０３４ ９）
０􀆰 ２９７ ０∗

（０􀆰 １７５ ２）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

４２
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变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ Ｉｎｖｅｓｔ

行业－年份固定效应 Ｎ Ｎ Ｙ Ｙ Ｎ Ｎ

Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ ＬＭ 统计量
４６􀆰 １７２∗∗∗

［０􀆰 ０００］
５１􀆰 ６９２∗∗∗

［０􀆰 ０００］

Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ ｒｋ Ｗａｌｄ Ｆ 统计量
３７􀆰 ５７ ２
｛１６􀆰 ３８｝

５１􀆰 ９７２
｛１６􀆰 ３８｝

观测值 ４ ７３８ ４ ７３８ ７ ８８６ ７ ８８６ ６ １９９ ６ １９９

Ｒ２ ０􀆰 ５４２ ８ ０􀆰 ５４３ ７ ０􀆰 ５８４ ４ ０􀆰 ５８５ ０ ０􀆰 ０３２ ８ ０􀆰 ０３８ １

　 　 注： 小括号内数值为聚类稳健标准误， 中括号内数值为 Ｐ 值， 大括号内数值为 Ｓｔｏｃｋ⁃Ｙｏｇｏ 弱识别检验 １０％水平上临界值。

（三） 异质性分析

１􀆰 企业规模异质性分析。
考虑到不同规模大小的企业在融资难易程度方面

存在差异， 通常而言大型企业抵抗风险能力较强， 获

取投资所需资金的难度较低， 而中小型企业由于抵抗

风险能力较弱， 融资较为困难， 大型企业投资机会成

本小于中小型企业， 因此对大型企业和中小型企业征

税产生的影响效应可能也存在明显差别。 为考察不同

规模企业对估计结果的影响， 将样本分为大型企业和

中小型企业两组分别进行估计。 表 ５ 报告了相关估计

结果， 从中可以发现， 间接税比重估计系数在大型企

业和中小型企业中均不显著， 直接税比重估计系数在

大型企业中显著为正， 在中小型企业则不显著。 这说

明提升间接税比重对企业固定资产投资没有显著影

响， 与基准回归结果一致， 而提升直接税比重显著促

进了大型企业固定资产投资水平增长， 但对中小型企

业没有显著影响， 表明征收直接税在大型企业中产生

了收入效应。 正如前文所述， 由于大型企业在抵抗风

险能力方面明显强于中小型企业， 使得其获取资金的

难易程度明显低于中小型企业 （ Ｂｅｃｋ 和 Ｄｅｍｉｒｇｕｃ⁃
Ｋｕｎｔ， ２００６［３９］）， 因此大型企业投资机会成本小， 征

收直接税主要产生了收入效应。

表 ５ 企业规模异质性分析结果

变量
（１） （２） （３） （４）

大型企业 大型企业 中小型企业 中小型企业

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 ０２２ ０

（０􀆰 ０１９ ５）
－０􀆰 ０５５ ５
（０􀆰 ０４８ １）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 １３３ ０∗∗∗

（０􀆰 ０３７ ５）
－０􀆰 ０４７ ４
（０􀆰 ０８１ ７）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

续前表

变量
（１） （２） （３） （４）

大型企业 大型企业 中小型企业 中小型企业

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ６ ７７５ ６ ７７５ １ ０３５ １ ０３５

Ｒ２ ０􀆰 ５７７ ４ ０􀆰 ５７８ ５ ０􀆰 ５９７ ３ ０􀆰 ５９１ ４

２􀆰 所有制异质性分析。
考虑到国有企业和民营企业在融资难易程度、 享

受税收优惠政策等方面存在明显差异， 本文进一步将

样本分为国有企业和民营企业两组分别进行估计， 相

关估计结果见表 ６。 从中不难发现， 间接税比重估计

系数无论在国有企业还是民营企业均不显著， 直接税

比重估计系数在国有企业显著为正， 但在民营企业则

没有显著影响， 说明提升直接税比重显著促进了国有

企业固定资产投资。 可能是由于国有企业享受的优惠

政策 （财政补贴、 税收返还等） 较多， 虽然征收直

接税减少了企业收入水平， 但与民营企业相比， 国有

企业融资渠道较宽， 而且有国有金融机构支持， 银行

信贷资金向国有企业倾斜， 使得国有企业受到的融资

约束程度较弱 （Ｌｉｎ 和 Ｔａｎ， １９９９［４０］ ）， 因此企业投

资的机会成本小， 故对国有企业征收直接税主要表现

为收入效应， 提高直接税比重显著促进了国有企业固

定资产投资。 相反， 民营企业通常规模较小， 企业融

资渠道较窄， 加上民营企业呈现出 “融资难、 融资

贵” 的特征 （梅冬州等， ２０２１［４１］ ）， 较难获得投资

所需资金， 因此民营企业投资机会成本高， 使得其更

倾向于通过其他方式来替代投资， 故提高直接税比重

对民营企业固定资产投资没有显著影响。
５２
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表 ６ 所有制异质性分析结果

变量
（１） （２） （３） （４）

国有企业 国有企业 民营企业 民营企业

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 ０３７ １

（０􀆰 ０２４ ５）
－０􀆰 ０２８ ８
（０􀆰 ０３０ ６）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 １５９ ５∗∗∗

（０􀆰 ０４７ ０）
０􀆰 ０６３ ７

（０􀆰 ０６１ １）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ３ ６８９ ３ ６８９ ３ ３９８ ３ ３９８

Ｒ２ ０􀆰 ５６１ ５ ０􀆰 ５６３ ３ ０􀆰 ５８５ ０ ０􀆰 ５８５ ０

３􀆰 融资约束程度异质性分析。
通常而言， 企业融资约束程度的差异对企业固定

资产投资行为有重要影响。 当企业融资约束程度较低

时， 企业更多依靠自有经营活动来满足自身的融资需

求； 当企业融资约束程度较高时， 企业需要借助外部

力量进行融资。 因此为考察融资约束程度差异对估计

结果的影响， 进一步构造融资约束程度指标进行估

计。 由于当前关于融资约束程度的指标缺乏统一标

准， 借鉴张杰等 （２０１２） ［４２］的做法， 构建企业现金流

指标来衡量企业的融资约束程度， 具体指标如下：

Ｆｉｎａｎｃｅｉｔ ＝（Ｐｒｏｆｉｔｉｔ＋Ｄｅｐｒｅｃｉａｔｉｏｎｉｔ） ／ Ａｓｓｅｔｉｔ （３）

其中： Ｐｒｏｆｉｔｉｔ表示 ｉ 企业第 ｔ 年的利润总额， Ｄｅｐｒｅｃｉａ⁃
ｔｉｏｎｉｔ表示 ｉ 企业第 ｔ 年的折旧总额， Ａｓｓｅｔｉｔ表示 ｉ 企业

第 ｔ 年的总资产。 如果 Ｆｉｎａｎｃｅｉｔ的值越高， 表示企业

现金流水平较高， 面临的融资约束程度较低； 相反，
如果 Ｆｉｎａｎｃｅｉｔ的值越低， 则表示面临的融资约束程度

较高。
根据构建的融资约束指标的中位数 （０􀆰 ０６７ ２），

将中位数及以上企业划分为低融资约束组， 将中位数

以下企业划分为高融资约束组分别进行估计， 其中表

７ 列 （１）、 列 （２） 为融资约束程度较高样本组的估

计结果， 列 （３）、 列 （４） 为融资约束程度较低样本

组的估计结果。 通过列 （１）、 列 （３） 的估计结果可

知， 间接税比重估计系数均不显著， 说明提升间接税

比重对企业固定资产投资行为的影响与企业融资约束

程度无关。 进一步观察列 （２）、 列 （４） 的估计结果

可以发现， 直接税比重的估计系数均显著为正， 且在

融资约束程度较低的企业， 提升直接税比重对企业固

定资产投资行为有更强的促进作用。 可能是由于融资

约束程度低的企业， 现金流水平较高， 融资渠道较

宽， 较易获取投资所需资金， 征税产生的投资机会成

本小， 因此在融资约束程度较低的企业征收直接税产

生的促进效应更大 （付文林和赵永辉， ２０１４［４３］）。 相

反， 融资约束程度较高的企业， 现金流相对不足， 融

资渠道较窄， 较难获取投资所需资金， 征税产生的投

资机会成本高， 企业可能选择其他方式来替代投资，
因而征收直接税对企业固定资产投资的促进效应小。

表 ７ 融资约束程度异质性分析结果

变量

（１） （２） （３） （４）

融资约束

程度高

融资约束

程度高

融资约束

程度低

融资约束

程度低

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
－０􀆰 ０２３ ２
（０􀆰 ０２７ ６）

０􀆰 ０１６ １
（０􀆰 ０２６ ４）

Ｄｉｒｅｃｔ
０􀆰 １３７ ９∗∗∗

（０􀆰 ０４８ ０）
０􀆰 ２２２ ４∗∗∗

（０􀆰 ０４９ ７）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ３ ６４０ ３ ６４０ ３ ８４７ ３ ８４７

Ｒ２ ０􀆰 ５８５ ５ ０􀆰 ５８７ ０ ０􀆰 ６００ ０ ０􀆰 ６０３ ５

五、 作用机制检验

（一） 模型构建

通过前文的实证分析发现提高直接税比重显著促

进了企业固定资产投资水平的增长， 而提高间接税比

重则对企业固定资产投资没有显著影响。 基于前文提

出的假说 Ｈ３， 本文认为由于间接税税负可以转嫁，
征收间接税对企业现金流水平的影响较小， 因此对企

业固定资产投资没有显著影响； 相反， 由于直接税税

负不能转嫁， 征收直接税减少了企业现金流水平， 因

此降低了企业收入， 为了保持收入水平不变， 企业不

得不通过增加固定资产投资获取更多收入， 表现为提

高直接税比重显著促进了企业固定资产投资增长。 此

外， 企业征税减少了现金流水平， 此时企业可能通过

债务融资来满足投资所需资金， 因而促进了企业固定

资产投资水平的增长。 为了验证上文提出的假说 Ｈ３，
进一步构建如下回归模型：

Ｍｉｔ ＝γ０＋γ１Ｄｉｒｅｃｔ ｊｔ＋γ２Ｃｏｎｔｒｏｌｉｊｔ＋μｉ＋δｔ＋εｉｊｔ （４）

其中： Ｍｉｔ为中间机制变量， 分别选取现金流量和债

务融资两个变量， 其中现金流量采用企业经营活动产

６２
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生的现金流量净额占营业收入的比重 （Ｃａｓｈ） 作为

衡量指标； 债务融资变量选取企业短期借款和长期借

款之和占期末总资产的比重 （Ｄｅｂｔ） 作为衡量指标，
其余变量含义与基准回归模型 （１）、 模型 （２） 相

同， 此处不再赘述。
（二） 估计结果分析

表 ８ 报告了作用机制检验的估计结果。 其中列

（１）、 列 （２） 分别为提升间接税和直接税比重对企

业现金流水平的估计结果， 列 （３）、 列 （４） 分别为

提升间接税和直接税比重对债务融资的估计结果。 从

中不难发现， 间接税比重估计系数均不显著， 表明提

升间接税比重对企业现金流水平和债务融资没有产生

显著影响， 而直接税比重估计系数则分别显著为负和

显著为正， 表明提升直接税比重显著抑制了企业现金

流水平， 同时显著促进了债务融资水平的增加， 说明

征收直接税减少了企业现金流， 现金流水平的降低激

发企业通过债务融资的方式为固定资产投资融资， 从

而促进了固定资产投资水平增长， 验证了前文提出的

假说 Ｈ３。

表 ８ 作用机制检验的估计结果

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｃａｓｈ Ｃａｓｈ Ｄｅｂｔ Ｄｅｂｔ

Ｉｎｄｉｒｅｃｔ
５􀆰 ３９９ ８

（５􀆰 ５２３ ２）
－０􀆰 ０１０ ８
（０􀆰 ０３９ ４）

Ｄｉｒｅｃｔ
－２３􀆰 ０７６ ０∗

（１２􀆰 １９４ ０）
０􀆰 １３５ ５∗

（０􀆰 ０７７ ６）

控制变量 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

年份固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

企业固定效应 Ｙ Ｙ Ｙ Ｙ

观测值 ９ ０２７ ９ ０２７ ４ ７９７ ４ ７９７

Ｒ２ ０􀆰 ４８１ ０ ０􀆰 ４８１ ２ ０􀆰 ８３５ ７ ０􀆰 ８３６ ０

六、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文利用 ２００８—２０１６ 年沪深 Ａ 股非金融类上市

公司作为研究样本， 基于税负转嫁视角探讨了税制结

构变迁对企业固定资产投资的影响， 并进行了一系列

的稳健性检验和作用机制分析， 得到以下主要研究

结论：
第一， 提升间接税比重对企业固定资产投资没有

显著影响， 而提升直接税比重则显著促进了企业固定

资产投资。 本文在考虑更换变量、 变换时间窗口、 更

换估计样本、 加入行业－年份交互固定效应以及内生

性问题情况下， 该研究结论依然成立。
第二， 通过企业规模异质性分析发现， 提升直接

税比重对企业固定投资的促进作用主要来自大型企

业， 其可能原因是大型企业抗风险能力和融资渠道较

宽， 投资机会成本小。 通过所有制异质性分析发现，
直接税比重的提升显著促进了国有企业固定资产投

资， 其可能原因是国有企业享受的优惠政策较多， 与

民营企业相比融资成本较低， 加上信贷资源向国有企

业倾斜， 使得国有企业投资机会成本小， 从而在国有

企业中产生了收入效应。 通过融资约束程度异质性分

析发现， 提升直接税比重对企业固定资产投资的促进

作用主要来自融资约束程度较低的企业。 其可能原因

是融资约束程度较低的企业现金流水平高， 企业有较

多投资所需资金， 因而征税主要产生了收入效应。
第三， 作用机制检验的分析结果表明， 提升直接

税比重可以通过企业现金流水平和债务融资作用于企

业固定资产投资。 表现为直接税比重的提升降低了企

业现金流水平， 同时通过增加债务融资来满足企业投

资所需资金， 进而促进企业固定资产投资的增长。
（二） 政策建议

本文的研究结论对于决策制定者制定相关政策具

有一定的参考价值， 结合本文的理论分析和实证研究

结果得到如下三点政策建议：
第一， 简并增值税税率档次， 加大个人所得税征

管力度和税法宣传力度， 进一步优化当前税制结构。
长期以来， 我国税制结构呈现出 “间接税为主、 直

接税为辅” 的格局， 虽然间接税为主的税制结构有

利于筹集财政收入， 但一方面间接税容易扭曲价格，
不利于提高资源配置效率， 另一方面本文的研究结论

显示， 提升间接税比重不能有效促进企业固定资产投

资增长。 因此， 在当前结构性减税的背景下， 应进一

步优化税制结构。 在确保所有行业税负 “只降不升”
的前提下可以考虑适当简并增值税税率档次， 将高档

税率与低档税率合并， 向三档税率并两档税率的目标

迈进， 以此降低间接税比重。 同时， 加大直接税， 特

别是个人所得税偷逃税行为的打击力度， 依托信息化

手段 （金税三期工程） 加强对个人所得税的源泉管

控， 并在此基础上制定完善的偷逃税处罚措施， 减少

个人所得税偷逃税行为。 此外， 加大个人所得税法宣

传力度， 推进税法宣传常态化， 让民众对税法政策有

７２
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更加深入的了解和认识， 提高民众纳税意识和纳税遵

从度， 以此提高直接税比重， 从而构建一套有利于企

业 “稳投资” 的税制结构体系。
第二， 降低民营企业贷款利率， 建立民营金融机

构并适当放宽再贷款条件， 解决民营企业 “融资难、
融资贵” 问题。 如何有效解决民营企业 “融资难、
融资贵” 问题直接关乎企业 “稳投资” 目标的实现。
民营企业在融资来源方面受到诸多限制， 当前国有商

业银行的金融服务对民营企业 “包容性不足”， 得到

的融资便利政策较少， 相关政策更多倾向国有企业。
因此， 下一步应加大国有商业银行对民营企业的信贷

支持力度， 进一步优化信贷结构， 在此基础上降低民

营企业贷款利率， 解决民营企业 “融资贵” 的问题。
同时， 可以考虑建立民营金融机构， 加大对民营金融

机构的政策和资金扶持力度， 并适当放宽再贷款条

件， 简化信贷审批权限和审批程序， 拓宽民营企业融

资渠道， 解决民营企业 “融资难” 的问题， 助推企

业实现 “稳投资” 的目标。
第三， 全面推行股票发行注册制， 大力发展债券

市场和多层次资本市场， 提高直接融资规模比例。 直

接融资是我国企业融资的重要渠道， 当前我国资本市

场尚不发达， 直接融资和间接融资比例关系不尽合

理。 在直接融资规模比例较低的情况下， 应全面推行

股票发行注册制， 提高企业上市效率和信息披露质

量， 加大信息披露违法行为处罚力度， 让更多的优质

企业能够获得融资机会， 进一步拓宽直接融资渠道。
同时推进债券市场发展， 包括推动债券产品市场多样

化建设， 适度降低债券市场融资门槛， 完善企业债券

融资环境， 提高企业债券融资规模， 丰富直接融资工

具。 此外， 大力发展多层次资本市场， 尽快完善创业

板市场、 小额资本市场和风险资本市场， 增强企业融

资便利性， 进一步提高直接融资规模比例， 增加企业

固定资产投资所需资金， 有效激发企业投资积极性，
实现经济平稳健康发展。

（三） 局限与展望

企业固定资产投资问题一直是学术界关注的焦

点， 由于影响企业固定资产投资行为的因素众多， 不

可避免地存在遗漏变量问题， 为本文准确识别税制结

构变迁对企业固定资产投资行为的因果关系带来挑

战。 结合本文的研究还有如下两方面问题需要进一步

扩展： 一是寻找外生冲击政策， 借助外生冲击政策识

别税制结构变迁对企业固定资产投资行为的影响， 从

而有效解决模型中可能存在的内生性问题。 二是现有

税制结构研究大多使用省市等地区层面数据， 在确保

数据质量的情况下未来可以考虑使用企业微观层面数

据， 通过使用微观数据从企业层面进一步解释税制结

构变迁如何影响企业固定资产投资行为的内在机制。
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一、 引言

中国的央行沟通并不局限于引导货币政策预期和

宏观经济预期， 还在汇率稳定中发挥着重要的作用。
２００３ 年第一季度 《中国货币政策执行报告》 指出，
要 “深入分析汇率决定因素， 通过公开市场操作等

措施维护人民币汇率的基本稳定， 同时对外发布有关

信息， 引导市场预期。” 近年来， 中国人民银行又多

次重申了央行沟通在稳定汇率方面的重要性。 ２０１８
年第二季度 《中国货币政策执行报告》 指出， 中国

人民银行 “及时主动发声， 引导市场预期。 通过多

种方式加强与市场沟通， ６ 月 １９ 日和 ７ 月 ３ 日， 在

股市、 汇市出现较大波动时， 主动发声稳定市场预

期。” ２０２１ 年第二季度 《中国货币政策执行报告》 指

出， 要 “以我为主， 把握好内部均衡和外部均衡的

平衡。 深化汇率市场化改革， 增强人民币汇率弹性，
加强预期管理， 发挥汇率调节宏观经济和国际收支自

动稳定器作用。” 易纲 （２０２２） ［１］ 在党的二十大报告

辅导读本中发表 《建设现代中央银行制度》 一文，
再次强调 “完善以市场供求为基础、 参考一篮子货

币进行调节、 有管理的浮动汇率制度， 有效管理和引

导市场预期。”
然而， 已有的央行沟通文献更加关注对利率和股

票市场的研究 （张强和胡荣尚， ２０１４［２］； 吴国培和

潘再见， ２０１４［３］； 王博和刘翀， ２０１６［４］； 邹文理等，
２０２０［５］； 姜富伟等， ２０２１［６］ ）， 对汇率的研究相对较

少。 结合中国外汇市场的特点有必要针对央行沟通对

汇率的影响进行单独的研究。 一方面， 由于资本管制

和外汇市场干预， 人民币汇率仍然偏离利率平价所描

述的均衡状态 （金中夏和陈浩， ２０１２［７］； 肖立晟和

刘永余， ２０１６［８］； 谭小芬和高志鹏， ２０１７［９］ ）。 基于

此， 利率和汇率之间并没有形成完全的联动， 央行沟

通对利率和股票产生的影响并不能简单地推演到对汇

率的影响。 另一方面， 在多目标的货币政策体系下，
为了更高效地实现多重目标， 需要协调运用多种货币

政策工具， 这就要求首先明确货币政策工具对不同金

融变量、 不同市场和不同目标产生的潜在影响。 因

此， 研究央行沟通对外汇市场的影响不仅有助于弥补

已有文献的不足， 而且对于完善货币政策调控具有现

实意义。
本文通过研究中国央行沟通语义相似度对汇率波

动的影响， 试图检验央行沟通在稳定汇率方面的成

效， 并在此基础上为改善央行沟通提供政策建议。 本

文使用 ２００６ 年第三季度至 ２０１８ 年第四季度中国人民

银行货币政策执行报告， 构建了语义相似度指标度量

当期货币政策执行报告与前一期报告的相似性， 并运

用 ＥＧＡＲＣＨ 方法检验了语义相似度对汇率波动的影

响。 已有研究通常会同时考虑中国人民银行所有沟通

方式， 而本文仅考虑了中国人民银行货币政策执行报

告。 这样做的理由在于， 货币政策执行报告是目前中

国人民银行的沟通中最受市场关注的沟通， 也是执行

频率最高和内容最丰富、 全面的沟通之一。 因此， 货

币政策执行报告是否是一种有效的沟通方式和合适的

货币政策工具， 在很大程度上就决定了央行沟通是否

应当作为中国货币政策的工具。
本文主要考察央行沟通对外汇市场的波动而非水

平值的影响， 其原因主要有三点。 一是， 货币金融政

策的重要功能之一是熨平波动， 而中国人民银行在外

汇市场的目标主要是保持汇率稳定， 而非促进人民币

升值或贬值。 例如， ２０１５ 年第四季度 《货币政策执

行报告》 中指出， 下一阶段的货币政策调控思路包

括 “保持人民币汇率在合理、 均衡水平上的基本稳

定”。 二是， 中国人民银行历来重视通过央行沟通实

现汇率稳定。 例如， ２０１８ 年第三季度 《中国货币政

策执行报告》 指出， “为稳定市场预期， 维护外汇市

场平稳运行， 中国人民银行采取了一系列有针对性的

措施， 包括加强与市场沟通、 重启远期售汇风险准备

金政策等。” 三是， 由于可信度和央行信誉的缘故，
央行沟通更适合用于稳定市场波动。 传统货币政策工

具中的公开市场操作具有高度灵活性， 央行可以随时

依据市场情况买入或卖出， 甚至可以通过灵活的买卖

来纠正政策力度。 与此不同的是， 央行沟通能够起作

用的前提是央行具有良好的信誉， 市场认为央行沟通

是可信的。 因此， 央行沟通不能像传统货币政策那样

任意调转方向， 否则可能损害央行的信誉。 基于上述

特征， 央行沟通不适合像传统货币政策工具那样以单

方向的改变市场为操作目标， 更适合作为降低波动、
稳定市场的一种手段。 正因如此， 央行沟通和传统货

币政策工具各有所长， 具有明显的互补性， 也是央行

沟通有理由被纳入货币政策工具箱的重要原因。
本文研究发现， 央行沟通语义相似度的提高会显

著加剧汇率波动。 通过加入文本语调、 货币政策操

作、 宏观经济数据的新闻发布、 汇率改革、 美联储货

币政策和美国宏观经济数据发布等控制变量后， 结果

依然成立， 表明信息机制在中国央行沟通中起着重要

的作用。 央行沟通语义相似度可能通过信息机制和不

１３



·金融保险· 　 ２０２３ 年第 ２ 期

确定性机制起作用。 信息机制之下， 语义相似度越

低， 说明央行发布的文本内容与之前文本差异较大，
提供的新信息较多。 因此， 央行提供的新信息将作为

公共信息影响市场决策， 进而起到引导市场预期、 降

低分歧的作用， 从而减少市场波动。 不确定性机制之

下， 语义相似度越低， 代表经济和政策的变化较大、
不确定性较高， 从而引发市场波动。 进一步地， 本文

考察了国际经济环境、 国内宏观经济和货币金融环境

三类主题文本语义相似度的影响， 结果与全部文本的

结果一致。 接着， 本文探究了央行沟通的非线性影

响。 结果表明， 上一期或当期文本语义相似度的提高

都会加剧当期文本语义相似度的影响。 这表明， 一方

面， 央行沟通的内容应当注重提供新信息， 从而提高

沟通的效率。 另一方面， 央行沟通不能孤立地进行，
要考虑央行沟通之间的跨期交互影响， 动态调整沟通

策略。 最后， 本文探究了央行沟通的异质性影响。 结

果表明， 相比汇率升值和近期实施过货币政策操作的

情形， 汇率贬值和近期未实施货币政策操作时央行沟

通语义相似度的信息机制会相对更强。
本文的贡献包括以下两个方面。 第一， 本文提出

了央行沟通可能产生的不确定性机制和信息机制， 并

证明了信息机制在中国央行沟通中起到的主导性作

用。 已有文献对央行沟通展开了一系列研究， 但对于

央行沟通的具体机制缺少详细的分析。 本文提出了不

确定性机制和信息机制两条传导渠道， 并通过实证分

析证实了信息机制在中国央行沟通中的主导效应。 第

二， 本文研究为支持将央行沟通作为中国货币政策工

具提供了新的实证证据。 本文从语义相似度视角检验

了央行沟通在稳定汇率方面的有效作用， 从文本信息

的角度为央行如何控制沟通的影响提供了实证证据和

相应的政策建议。

二、 文献综述

（一） 央行沟通有效性的研究

已有的研究央行沟通有效性的文献中， 一支文献

是通过考察央行沟通对通货膨胀预期的影响展开分析

（熊海芳和王志强， ２０１２［１０］； 李云峰， ２０１２［１１］； 卞

志村和张义， ２０１２［１２］等）， 另一支文献则通过对资产

价格的影响进行研究。 由于资产价格数据具有较好的

可得性和高频特征， 越来越多的研究选择采用资产价

格数据进行检验。 例如， 冀志斌和周先平 （２０１１） ［１３］

基于中国金融市场数据， 认为沟通可以作为我国货币

政策一种新的工具， 其与传统的工具配合使用有利于

提高货币政策的有效性。 张成思和陈紫琳 （２０１５） ［１４］

使用债券市场和股票市场价格数据研究了央行公告的

长短期效应， 并指出央行公告对资产价格有显著效果

就代表能够实现货币政策沟通的目的。 姜富伟等

（２０２１） ［６］检验了央行沟通对股票市场的影响， 从文

本大数据分析角度证明了我国央行沟通的有效性。
Ｃａｍｐｂｅｌｌ 等 （２０１２） ［１５］作为美联储内部较早对前瞻性

指引效果进行研究的论文， 在检验前瞻性指引这一央

行沟通工具的有效性时， 考察了债券市场和股票市场

资产价格对央行沟通的反应。 Ｓｗａｎｓｏｎ （２０２１） ［１６］ 利

用类似的事件研究法， 通过对 ２００９ 年至 ２０１５ 年期间

国债收益率、 企业债券收益率、 股票价格和汇率对前

瞻指引政策的反应， 证实了央行沟通的有效性。
（二） 央行沟通对汇率波动的影响研究

在央行沟通对汇率波动的影响方面， 研究者的结

论具有差异性。 一些研究者认为央行沟通能够平稳汇

率波动。 譬如， Ｂｅｉｎｅ 等 （２００９） ［１７］通过分析美联储、
欧洲中央银行的沟通数据， 发现适当的演讲或声明能

够降低汇率的波动程度。 Ｅｉｃｈｌｅｒ 和 Ｌｉｔｔｋｅ （２０１８） ［１８］

使用 ６２ 种货币的面板数据验证了央行沟通能降低汇

率的波动性， 并发现这种影响在商品价格灵活性较

低、 央行保守主义水平较低以及货币需求的利率敏感

性较高的国家中更为明显。 陈华 （２０１３） ［１９］发现央行

沟通对汇率波动的影响存在 Ｕ 型效应， 且在 ２００５ 年汇

改之后的大部分时期中央银行沟通促进了人民币汇率

的均衡。 相反地， 一些研究者则认为央行沟通会加剧

汇率波动。 譬如， Ｄｅｗａｃｈｔｅｒ 等 （２０１４） ［２０］ 发现官员评

论和口头干预有时会触发汇率突然上升， 在短期内增

加市场的不确定性。 谷宇等 （２０１６） ［２１］ 认为央行沟通

是基于协调渠道发挥作用的， 这就意味着央行在沟通

时能够重述政策立场， 而不一定释放新的政策信息，
从而增加了汇率的波动性。 王自锋等 （２０１５） ［２２］ 发现

当货币当局拥有较高信誉或汇率波动程度较高时， 央

行沟通提升人民币汇率波动程度的效应更加明显。
此外， 一些研究者从沟通方式、 沟通内容及沟通

时间等角度， 就央行沟通影响汇率波动进行了拓展研

究。 在沟通方式方面， 朱宁等 （２０１６） ［２３］对书面沟通

和口头沟通的效果进行了分析， 发现相比于口头沟

通， 书面沟通对人民币汇率波动的影响更为显著； 在

口头沟通中， 货币政策取向沟通对人民币汇率波动的

影响更为显著。 在沟通内容方面， 卢新生和孙欣欣

（２０１７） ［２４］将央行沟通分为负向沟通 （预料之外的宽

松类沟通）、 正向沟通 （预料之外的紧缩类沟通） 和

２３
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中性沟通， 发现相较于中性沟通， 负向沟通对人民币

汇率水平有着更为明显的影响， 但不同方向的政策沟

通对人民币即期和远期汇率波动无明显差异， 并建议

央行沟通要更加注重前瞻性引导。 在沟通时间方面，
Ｆｉšｅｒ 和 Ｈｏｒｖａｔｈ （２０１０） ［２５］ 基于捷克数据的实证分析

发现， 央行沟通的时机较为重要， 政策会议之前的沟

通效果更好。 任燕燕和邢晓晴 （２０１８） ［２６］发现央行沟

通对汇率波动抑制作用的发挥会受到汇率市场状态的

影响， 在汇率平缓波动时才能发挥良好的政策效果，
在高波动市场中并没有显著影响。

（三） 央行沟通的语义相似度研究

央行沟通的目的在于提供市场信息， 降低公众信

息的噪声， 进而影响公众的预期和决策 （Ｍｏｒｒｉｓ 和

Ｓｈｉｎ， ２００２［２７］）。 因此， 越来越多的研究者开始关注

央行沟通的信息内容， 从央行沟通的情绪 （Ａｒｍｅｌｉｕｓ
等， ２０２０［２８］）、 透明度 （Ｔｉｂｅｒｔｏ 等， ２０２０［２９］ ）、 清晰

度 （ Ｊａｎｓｅｎ， ２０１１［３０］ ） 等角度深入剖析央行沟通内

容的市场效应。 此外， 还有一些研究者采用量化同一

家央行不同官员的沟通差异 （ Ｊａｎｓｅｎ 和 ｄｅ Ｈａａｎ，
２００６［３１］； Ｅｈｒｍａｎｎ 和 Ｆｒａｔｚｓｃｈｅｒ， ２００７［３２］ ）、 衡量央

行前瞻性沟通和实际政策决定的匹配度 （Ｂｅｒｇｅｒ 等，
２０１１［３３］）、 文本分析 （王博和高青青， ２０２０［３４］ ） 等

方法测度央行沟通的一致性， 以分析央行沟通的有

效性。
值得注意的是， 若央行频繁更换沟通用语， 公众

将很难推断其传达的信息， 从而降低了沟通效率

（Ｊａｎｓｅｎ 和 ｄｅ Ｈａａｎ， ２０１３［３５］）。 因此， 一些研究者开

始关注央行沟通的语义相似度。 Ａｃｏｓｔａ 和 Ｍｅａｄｅ
（２０１５） ［３６］发现随着时间的推移， 联邦公开市场委员

会的会后声明变得越来越相似， 且这一趋势在全球金

融危机后更为明显。 类似的趋势也出现在欧洲央行，
这种相似度的提升， 有利于股票市场更轻松地消化消

息 （Ａｍａｙａ 和 Ｆｉｌｂｉｅｎ， ２０１５［３７］ ）。 Ｅｈｒｍａｎｎ 和 Ｔａｌｍｉ
（２０２０） ［３８］发现央行报告的相似度越高， 措辞的更新

和观点的演变越为明显， 从而降低了市场波动。
总体来看， 已有研究集中于从宏观层面分析央行

沟通对汇率的影响， 缺乏央行沟通文本相似度对汇率

波动的影响研究。 因此， 本文将运用文本分析的方法

测度央行沟通的语义相似度， 并分析其对汇率波动的

影响。 考虑到中国人民银行坚持保持人民币汇率在合

理、 均衡水平上的基本稳定， 本文选择外汇市场作为

研究对象， 探究央行沟通的语义相似度是否存在稳定

汇率的作用。

三、 实证方法与变量说明

（一） 样本选择

本文使用 ２００６ 年 １０ 月至 ２０１８ 年 １２ 月的数据研

究央行沟通语义相似度对外汇市场波动性的影响。 选

取上述样本的考虑有三方面的因素。 一是， ２００５ 年

中国实施了汇率改革， 逐步建立以市场供求为基础，
参考一篮子货币进行调节的单一、 有管理的浮动汇率

制。 因此， 为了避免汇率改革本身造成的结构性影

响， 本文选用 ２００６ 年以后的数据进行实证分析。 对

于 ２０１５ 年汇率改革的影响， 本文将在实证分析中予

以控制。 二是， 由于报告发布的滞后性以及语义相似

度计算时需要一个初始文本作为对照， 因此最终实证

分析起始点选为 ２００６ 年 １０ 月。 样本内共包含 ５０ 份

货币政策执行报告。 三是， 文本分析结果表明， ２０１８
年以后货币政策执行报告的语义相似度出现明显上

升。 为了保证实证结果的稳健性， 避免 ２０１８ 年以后

样本可能对实证结果产生的整体影响， 本文实证分析

将截止到 ２０１８ 年。
（二） 变量说明

本文在进行实证研究时使用文本分析方法测度了

语义相似度和语气， 还选取了一系列宏观经济和外汇

市场的变量。 除特别说明的变量外， 本文数据来源为

ＣＥＩＣ 数据库。 具体变量说明如下：
１􀆰 语义相似度测度。
本文参考 Ａｃｏｓｔａ 和 Ｍｅａｄｅ （２０１５） ［３６］、 Ｅｈｒｍａｎｎ

和 Ｔａｌｍｉ （２０２０） ［３８］ 构建相似度指标的方式， 利用余

弦相似度来衡量货币政策执行报告摘要的语义相似

度， 以捕捉当前信息与前期相比发生了哪些变化。 具

体来看， 主要有以下三个步骤：
首先， 对原始文本进行预处理。 一方面， 考虑到

规范性话语和客观描述性语句会提升文本相似度， 但

缺乏实际意义， 因此本文在预处理过程中剔除了相关

语句。 另一方面， 本文运用 Ｐｙｔｈｏｎ 的 ｊｉｅｂａ 分词剔除

代词、 介词、 标点、 停留词等没有实际意义的单词，
并构建自定义词典以保证特定长词不被分词 （如

“特别提款权” ）。
随后， 确定关键词， 并生成词频向量。 本文采用

ＴＦ⁃ＩＤＦ 模型来计算文本中每个词语的词频和逆文档

频率， 以确定关键词， 并在此基础上生成用于计算语

义相似度的词频向量。
最后， 计算语义相似度。 本文计算方法如式

（１） 所示。 如果两个文本的词语和词语对应的频率

３３
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完全一样， 则语义相似度为 １， 反之， 则语义相似度

为 ０。 这种方法不依赖于词语的顺序和单一文本的长

度， 能够更为准确地测度语义相似度。

Ｓｉｍｔ，ｔ－１ ＝
∑
Ｗ

ｊ ＝ １

ＦＲ ｊ，ｔＦＲ ｊ，ｔ －１

∑
Ｗ

ｊ ＝ １
ＦＲ２

ｊ，ｔ( ) ∑
Ｗ

ｊ ＝ １
ＦＲ２

ｊ，ｔ －１( )
（１）

其中， ＦＲ ｊ，ｔ和 ＦＲ ｊ，ｔ－１分别代表第 ｊ 个单词在第 ｔ 期和

第 ｔ－１ 期货币政策执行报告摘要中出现的频次， Ｗ 是

文本中的总词数。 为便于表示， 下文将用 Ｓｉｍｔ 来表

示相邻两期货币政策执行报告摘要的语义相似度。
通过上述方法， 本文对 ２００６ 年第三季度至 ２０１８

年第四季度共 ５０ 份货币政策执行报告摘要的语义相

似度进行测度。 同时， 考虑到不同主题的文本在语义

相似度方面会有所不同， 其对外汇市场波动的影响也

可能存在差异。 因此本文依据文本内容和结构， 将文

本划分为国际经济环境、 宏观经济运行和货币金融环

境三大主题， 并根据不同主题对央行沟通的语义相似

度进行了分类测度与分析， 并将其相似度标记为Ｓｉｍ＿
ｆｅｅ、 Ｓｉｍ＿ｍｅｃ 和 Ｓｉｍ＿ｍｆｅ。

２􀆰 语气测度。
本文参考 Ｅｈｒｍａｎｎ 和 Ｔａｌｍｉ （２０２０） ［３８］ 的方法，

采用人工编码的方式对货币政策执行政策报告摘要的

语气进行测度。 主要步骤如下：
首先， 去除文中关于本时期的货币政策实施内

容、 未来货币政策内容或目标和客观事实类的语句，
并将剩余文本划分为宏观经济运行、 国际经济环境、
货币金融环境三类。 原因在于： 一是， 本时期的货币

政策实施内容在报告发布时点已经是历史信息， 这部

分语气更多反映客观事实而非央行态度； 二是， 未来

的货币政策内容或目标和客观事实类的语句大都保持

中立立场， 语气度量结果不能较好地反映央行态度。
进一步地， 将文本按照语气划分为积极、 消极、

中立三类。 三种语气采用人工定义方法， 对于每一个

分句， 考虑其表达的含义。 宏观经济运行部分中， 如

果表达 “向好” “增长” 等含义则认定为积极； 如果

表达 “趋缓” “下降” 等含义则认定为消极； 对语气

不清晰的语句认定为中立。 国际经济环境部分中， 国

际环境 “复苏” “回暖” 等认定为积极； “疲弱”
“分化” “调整” 等认定为消极， 语气不明了则认定

为中立。
最后， 基于上述不同话题、 不同语气的词块进行

分词， 并构建语气指标。 语气指标的计算方式如式

（２） 所示：

ｔｏｎｅｔ ＝
∑

ｉ
ｗｃｉ， ｐｏｓｉｔｉｖｅ， ｔ －ｗｃｉ， ｎｅｇａｔｉｖｅ， ｔ

∑
ｉ
ｗｃｉ， ｐｏｓｉｔｉｖｅ， ｔ ＋ｗｃｉ， ｎｅｕｔｒａｌ， ｔ ＋ｗｃｉ， ｎｅｇａｔｉｖｅ， ｔ

（２）

其中， ｗｃ 为词数， ｉ 为所属话题。
３􀆰 汇率 （ｅｒｔ）。
本文选取人民币与美元汇率中间价的隔日变动

百分比， 得到汇率的平稳序列。 选用中间价的原因

之一在于人民币汇率中间价的报价行主要为一些大

型商业银行， 这些机构对央行沟通的关注度较高。
原因之二是， 中国外汇交易中心于每日银行间外汇

市场开盘前向所有银行间外汇市场做市商询价， 而

央行货币政策执行报告往往在下午或晚上发布， 因

此使用人民币汇率中间价能够排除很多干扰因素的

影响。 尽管如此， 本文也将使用人民币汇率即期价

格进行稳健性检验。 汇率变动率为给定交易日汇率

价格 （ ｅｔ） 与其上一交易日的对数差分， 计算方法

如式 （３） 所示。

ｅｒｔ ＝ ｌｎ（ｅｔ）－ｌｎ（ｅｔ－１） （３）

４􀆰 其他控制变量。
本文选取利率调整 （Ｄｅｃｔ ）、 新闻 （Ｎｅｗｓ＿ＣＮｔ ）

和汇率改革 （Ｒｅｆｏｒｍｔ ） 作为控制变量。 其中， Ｄｅｃｔ
是一个虚拟变量， 如果央行在 ｔ 期宣布调整存款准备

金率或存贷款基准利率， 则赋值为 １， 否则赋值为 ０。
Ｎｅｗｓ＿ＣＮｔ 也是一个虚拟变量， 如果国家统计局在 ｔ
期公布 ＧＤＰ 增速或 ＣＰＩ 数据， 则赋值为 １， 否则赋

值为 ０。 汇率改革会对外汇市场产生影响， 因此本文

构造了虚拟变量 Ｒｅｆｏｒｍｔ， 以考察汇率改革对外汇波

动的影响。 ２０１５ 年 ８ 月 １１ 日， 央行宣布调整人民币

对美元汇率中间价报价机制， 这一调整使得人民币 ／
美元汇率中间价机制进一步市场化， 更加真实地反映

了当期外汇市场的供求关系， 因此本文构造虚拟变量

Ｒｅｆｏｒｍｔ， 如果交易日在 ２０１５ 年 ８ 月 １１ 日之后， 则

Ｒｅｆｏｒｍｔ 为 １， 否则为 ０。
为保证文章结果稳健， 在稳健性检验中我们还控

制了如下变量。 ＵＭＰ＿ＵＳｔ 为借鉴 Ｋｕｔｔｎｅｒ （２００１） ［３９］、
Ｂｅｒｎａｎｋｅ 和 Ｋｕｔｔｎｅｒ （２００５） ［４０］ 和姜富伟等 （２０１９） ［４１］

计算得到的美联储未预期到的货币政策调整。 Ｎｅｗｓ＿
ＵＳｔ 为虚拟变量， 若交易日美国发布了 ＣＰＩ 或就业数

据， 则赋值为 １， 否则为 ０； 若遇到数据发布日人民

４３
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币外汇市场处于非交易日， 则顺延至后续第一个交易

日赋值为 １； 数据来源于美国劳工统计局。 ＣＰＩ＿ｄｉｆｆｔ
根据中国 ＣＰＩ 和美国 ＣＰＩ 相减得到， Ｙｉｅｌｄ＿ｄｉｆｆｔ 为中

美十年期国债收益率之差， 美国数据来源于 ＦＲＥＤ
数据库， 中国数据来源于 ＷＩＮＤ 数据库。 本文进一

步考虑了 ２００７ 年、 ２０１２ 年和 ２０１４ 年单边扩大人民

币每日交易波动区间的改革， 构造了变量 Ｒｅｆｏｒｍ＿
ｂａｎｄ ｔ， 其取值为当日所处时期政策允许的波动区

间。 例如， ２０１４ 年 ３ 月 １７ 日我国将人民币汇率每

日交易波动区间由 １％扩大到 ２％， 则该日后 Ｒｅｆｏｒｍ＿
ｂａｎｄｔ 赋值为 ２。

在异质性分析部分， 本文还使用到如下虚拟变

量。 本文构建了虚拟变量 Ｄｅｖ 来反映汇率是否处于贬

值阶段。 如果交易日前 ６０ 交易日汇率出现贬值， 则

将 Ｄｅｖ 赋值为 １， 否则为 ０。 本文还引入了虚拟变量

Ｄｅｃ１０ 来反映近十个交易日内是否发生过货币政策操

作。 如果近十个交易日内调整过存款准备金率或存贷

款基准利率， 则令 Ｄｅｃ１０ 为 １， 否则为 ０。
（三） 计量模型

本文采用 ＥＧＡＲＣＨ 模型分析语义相似度对人民

币汇率波动的影响。 依据 ＡＩＣ 和 ＢＩＣ 准则， 本文选

用 ＥＧＡＲＣＨ （４， ３） 模型， 条件均值方程和条件方

差方程如下：

　 　 ｅｒｔ ＝α０＋β′Ｚ ｔ＋ｕｔ 　 ｕｔ ～Ｎ（０， σ２
ｔ ） （４）

ｌｏｇ（σ２
ｔ ）＝ γ０＋ ∑

４

ｊ ＝ １
γ１，ｊ

ｕｔ －ｊ

σｔ －ｊ

＋ ∑
４

ｊ ＝ １
γ２，ｊ

ｕｔ －ｊ

σｔ －ｊ

－
　 ２

π
æ

è
ç

ö

ø
÷

＋ ∑
３

ｊ ＝ １
γ３，ｊ ｌｏｇ（σ２

ｔ－ｊ）＋θ１Ｓｉｍｔ＋ψ′Ｚ ｔ＋εｔ

（５）

其中， ｅｒｔ 表示汇率， Ｓｉｍｔ 表示央行沟通的文本相似

度， 在实证分析中我们将分别考察全部文本的语义相

似度 Ｓｉｍ， 以及将文本分主题后的语义相似度对汇率

波动的影响。 Ｚ ｔ 表示一组控制变量， 本文控制的控

制变量包括文本语调变化 ΔＴｏｎｅｔ、 汇率改革 Ｒｅｆｏｒｍｔ、
货币政策操作 Ｄｅｃｔ 和经济数据新闻 Ｎｅｗｓ＿ＣＮｔ 等。

四、 实证分析

（一） 基准分析

表 １ 为中国人民银行货币政策执行报告语义相

似度对汇率波动的影响结果， 结果表明央行沟通语

义相似度的提高会加剧汇率波动。 表 １ 列 （１） 结

果为不加入控制变量时央行沟通语义相似度对汇率

波动的影响。 方差方程中语义相似度的系数在 １％
的水平上显著为正。 进一步地， 考虑到可能影响汇

率变动的潜在因素， 本文借鉴 Ｅｈｒｍａｎｎ 和 Ｔａｌｍｉ
（２０２０） ［３８］ 、 Ｇｕｏ 等 （ ２０２１） ［４２］ 等文献的做法加入

了多种控制变量进行检验。 首先， 考虑到文本的语

调对汇率的影响， 例如宽松的语调可能会导致汇率

贬值， 本文加入了央行沟通文本语调的变化作为控

制变量。 如表 １ 列 （２） 结果所示， 语义相似度对

汇率波动的影响仍然在 １％的显著性水平上为正。
其次， 考虑到货币政策调控对汇率波动的潜在影

响， 本文控制了货币政策操作。 如表 １ 列 （３） 所

示， 语义相似度对汇率波动的影响仍然在 １％的显

著性水平上为正。 接着， 考虑到经济基本面在汇率

决定中的作用， 本文考虑了重要宏观经济数据新闻

发布所产生的影响， 在回归中加入了宏观经济数据

的新闻发布虚拟变量。 如表 １ 列 （４） 所示， 结果

仍然在 １％水平上显著为正。 再次， 考虑到 ２０１５ 年

汇率改革对汇率波动的影响， 本文加入了汇率改革

虚拟变量予以控制。 如表 １ 列 （５） 所示， 本文结

论依然成立。 最后， 将上述控制变量同时控制后，
本文结论也依然成立， 具体见表 １ 列 （６）。

表 １ 中国人民银行货币政策执行报告语义相似度对汇率波动的影响

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｓｉｍ
２􀆰 ７９８∗∗∗

（０􀆰 ０５４）
３􀆰 １５９∗∗∗

（０􀆰 ０５９）
２􀆰 ７９３∗∗∗

（０􀆰 ０５４）
２􀆰 １９６∗∗∗

（０􀆰 ０７３）
２􀆰 ８５３∗∗∗

（０􀆰 ０６７）
２􀆰 ００３∗∗∗

（０􀆰 ０６８）

ΔＴｏｎｅ
－０􀆰 １２９
（０􀆰 ０８２）

０􀆰 ０４２
（０􀆰 １４４）

Ｄｅｃ
－０􀆰 １７２∗

（０􀆰 ０８８）
０􀆰 ０８４

（０􀆰 ０９６）

Ｎｅｗｓ＿ＣＮ
－０􀆰 ６０７∗∗∗

（０􀆰 ０３５）
－０􀆰 ７１７∗∗∗

（０􀆰 ０３７）

５３
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续前表

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｒｅｆｏｒｍ
１􀆰 ０１５∗∗∗

（０􀆰 ０７６）
０􀆰 ４１１∗∗∗

（０􀆰 ０６０）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２ ９７９ ２ ９３４ ２ ９７９ ２ ９７９ ２ ９７９ ２ ９３４

Ｌｏｇ Ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ １６ １２５􀆰 ４６ １６ ０９９􀆰 ２５ １６ １２９􀆰 ３９ １６ １７３􀆰 ８８ １６ ２２１􀆰 ４１ １６ １０６􀆰 ３８

ＥＧＡＲＣＨ ｌａｇ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３

　 　 说明： 本文主要关注央行沟通对波动的影响， 为了简化， 仅报告方差方程结果； 控制变量中除 Ｎｅｗｓ＿ＣＮ 仅出现在方差方程外， 其余控制变量

均同时在均值方程和方差方程予以控制； 本文均值方程与方差方程均包括截距项， 为了简化， 在表格中省略； 括号中的数字为标准差， ∗∗∗、 ∗∗、
∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 下同。

　 　 本文结论表明， 中国人民银行的货币政策执行报

告是一种重要的沟通工具， 该报告的语义相似度会对

汇率市场产生显著影响。 本文认为， 以下两方面的因

素是产生上述影响的重要原因。 第一， 货币政策执行

报告是中国人民银行发布的最能系统反映中国货币政

策实施的文本， 也是最受机构和市场关注的书面报

告。 货币政策执行报告发布后， 几乎所有证券公司的

宏观研究团队都会立即进行分析和解读。 基于此， 不

难推断货币政策执行报告对汇率市场应当存在显著影

响。 第二， 货币政策执行报告固定的发布频率和文本

结构， 也使得它的内容变化会对汇率市场产生显著影

响。 货币政策执行报告以季度频率发布， 通常在季度

结束后的第二个月中上旬发布。 稳定的发布频率使得

市场对该文本的发布产生 “粘性效应”， 提高了市场

对此报告的关注度。 内容结构上， 货币政策执行报告

包括货币信贷概况、 货币政策操作、 金融市场分析、
宏观经济分析和货币政策趋势五个部分， 且在本文研

究的样本期内始终固定不变。 文本的固定模式使得市

场能够更容易地对比不同报告间的差异 （Ｅｈｒｍａｎｎ 和

Ｔａｌｍｉ， ２０２０［３８］）， 更轻松地理解信息 （Ａｍａｙａ 和 Ｆｉｌ⁃
ｂｉｅｎ， ２０１５［３７］）， 进而导致文本语义的细微变化都可

能对交易行为和资产价格产生显著影响。
本文研究还表明， 中国人民银行的文本沟通具有

较强的信息效应。 本文研究发现， 央行沟通中较高的

语义相似度会加剧市场波动， 这与已有研究的结论相

反。 例如， Ｅｈｒｍａｎｎ 和 Ｔａｌｍｉ （２０２０） ［３８］ 在对加拿大

央行的研究中发现， 语义相似度的提高会减小市场波

动。 本文认为， 形成上述差异的原因在于央行沟通语

义相似度与市场波动间存在两条相反的影响机制。
第一条是信息机制， 这会导致语义相似度与市场

波动间的同向变动关系。 语义相似度越低， 说明央行

发布的文本内容与之前文本差异较大， 提供的新信息

较多。 因此， 央行提供的新信息将作为公共信息影响

市场决策， 进而起到引导市场预期、 降低分歧的作用

（Ｍｕｓｓａ， １９８１［４３］； Ｅｖａｎｓ 和 Ｌｙｏｎｓ， ２００２［４４］； Ｊａｎｓｅｎ，
２０１１［３０］； 张成思和计兴辰， ２０１７［４５］； 郭豫媚和周璇，
２０１８［４６］）， 从而减少市场波动。 例如， ２０１１ 年第二季

度 《中国货币政策执行报告》 文本相似度的降低主要

引发了信息机制。 ２０１１ 年第二季度报告的主要差别在

“下一阶段” 之后的文本。 该季度报告新提出了 “继
续把稳定物价总水平作为宏观调控的首要任务， 坚持

调控的基本取向不变， 加强对国内外经济形势的观察

和分析” “巩固前期调控成果， 科学评估判断政策的

当期和预期效果” “进一步执行好差别化住房信贷政

策， 督促金融机构对符合条件的保障性住房建设项目

及时发放贷款， 促进房地产市场健康平稳发展。 加强

系统性风险防范。 继续加强地方融资平台公司贷款、
表外资产和房地产金融的风险管理， 加强对跨境资本

的有效监控” 等新内容。 这部分内容主要展望了未来

货币政策的立场和操作， 其变动为市场提供了新的信

息， 主要通过信息机制起作用。
第二条是不确定性机制， 这会导致语义相似度与

市场波动间的反向变动关系。 语义相似度并不必然反

映央行供给新信息的多少， 也可能反映的是宏观经济

和货币政策不确定性的高低。 货币政策执行报告包括

央行对当前和未来经济金融运行状况的描述以及货币

政策实践情况的总结。 尽管这些信息是已经公布过的

旧信息， 但是由于经济和政策情况出现变化， 也会导

致季度报告之间相似度的降低。 因此， 语义相似度越

低， 可能反映出经济和政策的变化越大、 不确定性越

高， 并导致越高的市场波动， 这也是已有文献所得系

数为负的主要原因。 本文结果表明， 中国人民银行货

币政策执行报告语义相似度对汇率市场的影响显著为

正， 表明信息机制在中国央行沟通的效应中占据主导

６３
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地位。 例如， ２０１０ 年第一季度 《中国货币政策执行

报告》 文本相似度的降低主要引发了不确定性机制。
一方面， ２０１０ 年第一季度报告摘要 “下一阶段” 的

文本字数相比 ２０１１ 年第二季度明显较少且实质性改

动不大， 因此关于未来的新信息较少。 另一方面，
２０１０ 年第一季度报告摘要的前半部分文字有较多改

动， 这部分文本的变化主要反映过去季度经济运行状

况发生的转变。 比如， ＣＰＩ 由 “下降” 变为了 “上
涨”， Ｍ２ 增速从比上年同期 “高” 变为 “低”， 存款

增长从 “较快” 转为 “有所放缓”， 贷款余额增速从

比上年同期 “多” 增变为 “少” 增， 贷款加权平均

利率由 “下降” 转为 “上升”； 也新加入了 “内需保

持较快增长， 对外贸易加快恢复， 工业生产快速回

升， 消费增长较快， 固定资产投资增幅有所回落， 价

格总水平基本稳定” “保持政策的连续性和稳定性，
根据新形势新情况着力提高政策的针对性和灵活性，
维护金融体系健康稳定运行” “欧洲主权债问题凸

显” “改善收入分配” 等关于上一季度经济运行状况

的内容。 由此可见， 这部分文本的内容已经是事实而

非新信息， 反映的是经济运行状况和货币政策操作的

变化， 因此主要通过不确定性机制产生作用。
为了保证结果的可靠性， 本文进行了稳健性检

验。 首先， 考虑到大部分运用 ＥＧＡＲＣＨ 模型对汇率

和债券收益率等资产价格进行研究的文献将 ＡＲＣＨ
项和 ＧＡＲＣＨ 项均设为 ４， 因此本文也采用该模型进

行检验。 如表 ２ 列 （１） 和列 （２） 结果所示， 方差

方程中语义相似度的系数依然在 １％的水平上显著为

正， 并且其系数大小与表 １ 结果几乎相等。 其次， 本

文使用人民币兑美元的即期价格替换中间价。 如表 ２
列 （３） 和列 （４） 结果所示， 本文结果依然成立。

①　 受篇幅所限， 文中未列出所有稳健性检验结果， 感兴趣的读者可以联系作者索取。

本文进一步控制了美联储货币政策、 美国宏观经

济数据发布、 中美 ＣＰＩ 之差、 中美利率之差和人民币

汇率波动区间改革的影响， 结果依然成立。 此外， 为

避免因处理方式中的主观因素造成的误差， 本文使用

姜富伟等 （２０２１） ［６］针对货币政策执行报告构造的语

义相似度指标进行稳健性检验， 结果与本文基准结果

均一致。①

表 ２ 稳健性检验： 模型和数据替换

ＥＧＡＲＣＨ （４， ４） 人民币汇率即期价格

（１） （２） （３） （４）

Ｓｉｍ
２􀆰 ７９９∗∗∗

（０􀆰 ０５５）
２􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ０７４）
０􀆰 ７５６∗∗∗

（０􀆰 ０６１）
１􀆰 ３０４∗∗∗

（０􀆰 ０８２）

ΔＴｏｎｅ
０􀆰 ０３３

（０􀆰 １６０）
－０􀆰 １０２∗

（０􀆰 ０５４）

Ｄｅｃ
０􀆰 ０６７

（０􀆰 ０９８）
－０􀆰 ６１８∗∗∗

（０􀆰 ０７０）

Ｎｅｗｓ＿ＣＮ
－０􀆰 ７１４∗∗∗

（０􀆰 ０４０）
－０􀆰 ３１９∗∗∗

（０􀆰 ０３５）

Ｒｅｆｏｒｍ
０􀆰 ５０６∗∗∗

（０􀆰 ０６９）
０􀆰 ２００∗∗∗

（０􀆰 ０２６）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２ ９７９ ２ ９３４ ２ ９７９ ２ ９３４

Ｌｏｇ Ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ １６ １２５􀆰 ９７ １６ １１２􀆰 ６２ １５ ６８１􀆰 ４２ １５ ４８６􀆰 ７７

ＥＧＡＲＣＨ ｌａｇ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ４， ４ ４， ４ ４， ３ ４， ３

（二） 分主题的分析

本文将进一步探讨不同主题语义相似度对汇率波

动的影响。 中国人民银行货币政策执行报告具有较为

固定的模块划分， 因此本文将每期报告文本按国际经

济环境、 国内宏观经济和货币金融环境三部分做了分

类， 并单独计算每个主题的语义相似度。 表 ３ 结果表

明， 不同主题语义相似度的提高均会加剧汇率波动，
与基准结果一致。 表 ３ 列 （１）、 列 （３） 和列 （５）
分别列出了国际经济环境、 国内宏观经济和货币金

融环境三类文本语义相似度对汇率波动的影响， 结

果均在 １％的水平上显著为正。 在加入文本语调变

化、 货币政策操作、 经济数据新闻发布和汇率改革

等控制变量后， 上述结果依然在 １％的显著性水平

上成立， 具体结果见表 ３ 列 （２）、 列 （ ４） 和列

（６）。 并且， 不同主题文本语义相似度对汇率波动的

影响基本相同， 表明信息机制在不同主题文本的影响

中均占据主导。

表 ３ 不同主题语义相似度对汇率波动的影响

国际经济环境 国内宏观经济 货币金融环境

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｓｉｍ
２􀆰 １３８∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
２􀆰 ０２９∗∗∗

（０􀆰 ０６４）
２􀆰 ３２３∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
１􀆰 ７０９∗∗∗

（０􀆰 ０５７）
２􀆰 ２９９∗∗∗

（０􀆰 ０４２）
２􀆰 ２５１∗∗∗

（０􀆰 ０７２）

７３
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续前表

国际经济环境 国内宏观经济 货币金融环境

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ΔＴｏｎｅ
－０􀆰 １５４∗∗∗

（０􀆰 ０５０）
０􀆰 ０３０

（０􀆰 １４５）
－０􀆰 ２５２∗∗∗

（０􀆰 ０６４）

Ｄｅｃ
－０􀆰 ０６０
（０􀆰 ０８２）

０􀆰 １０４
（０􀆰 ０９７）

－０􀆰 ０２５
（０􀆰 ０７２）

Ｎｅｗｓ＿ＣＮ
－０􀆰 ６１８∗∗∗

（０􀆰 ０４２）
－０􀆰 ６７９∗∗∗

（０􀆰 ０３９）
－０􀆰 ６６０∗∗∗

（０􀆰 ０３９）

Ｒｅｆｏｒｍ
０􀆰 ０７４∗∗∗

（０􀆰 ０１４）
０􀆰 ４２８∗∗∗

（０􀆰 ０６０）
０􀆰 １４１∗∗∗

（０􀆰 ０２０）

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２ ９７９ ２ ９３４ ２ ９７９ ２ ９３４ ２ ９７９ ２ ９３４

Ｌｏｇ Ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ １６ １７４􀆰 ５６ １６ ２３２􀆰 ４８ １６ １３１􀆰 ６１ １６ １１７􀆰 ３９ １６ １０９􀆰 ６３ １６ １７７􀆰 ８３

ＥＧＡＲＣＨ ｌａｇ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３

（三） 非线性影响分析

本文将进一步研究信息机制主导下央行沟通语义

相似度对汇率波动的非线性影响。 在信息机制占据主

导的情况下， 语义相似度越高， 央行信息供给越少，
汇率市场波动就会加剧。 那么， 这种影响是否存在非

线性特征？ 为检验非线性影响是否存在， 本文引入虚

拟变量 Ｄ＿Ｓｉｍ。 如果当期报告的语义相似度处于全样

本的上 １ ／ ３ 位， 则将该期 Ｄ＿Ｓｉｍ 赋值为 １， 否则为 ０。
即 Ｄ＿Ｓｉｍ 为 １ 代表该期文本属于相似度较高的文本，
为 ０ 则代表相似度较低的文本。

表 ４ 结果表明， 文本语义相似度越高， 加剧汇率

波动的影响也会递增， 证实了非线性影响的存在。 在

表 ４ 的回归中， 本文将语义相似度与语义相似度虚拟

变量的交叉项加入方差方程。 如表 ４ 列 （１） 所示，
交叉项系数在 １％的水平上显著为正。 非线性影响的

存在表明， 当央行语义相似度足够高时， 央行信息供

给的减少会使市场更加渴望央行提供的新信息， 此时

语义相似度的提升、 新信息的缺失会在更大程度上加

剧汇率市场波动。
本文进一步考察了跨期的非线性影响， 即上一期

文本语义相似度的高低是否会造成当期文本语义相似

度的影响具有非线性特征。 结果显示， 如果上一期语

义相似度处于较高水平， 那么当期语义相似度的提高

对汇率波动的影响也将更大。 在表 ４ 列 （２） 的回归

中， 本文将语义相似度与上一期语义相似度虚拟变量

的交叉项加入方差方程。 结果显示， 语义相似度与上

一期语义相似度虚拟变量的交叉项系数在 １％的水平

上显著为正， 这表明， 央行沟通文本语义相似度具有

跨期的影响， 当期语义相似度对汇率波动的影响会受

到上一期文本语义相似度高低的影响。 若上一期央行

语义相似度较高， 央行信息供给减少， 市场会增加对

央行新信息的渴望， 这种状态会持续到这一期的报告

发布。 在这种情况下， 如果当期发布报告的语义相似

度仍然很高， 那么高语义相似度就会在更大程度上加

剧汇率市场波动。
本文结果表明， 央行沟通应当注重沟通内容的信

息含量， 这对于引导预期和稳定市场具有重要影响。
本文实证结果显示， 在中国人民银行的沟通中信息机

制发挥着较大的作用。 央行沟通要发挥引导预期和稳

定市场的作用， 必须在沟通中提供新的信息。 不提供

新信息的沟通不仅不能稳定市场， 还会加剧市场波

动。 更为重要的是， 由于非线性影响的存在， 央行提

供的信息越少、 持续地提供旧信息而不提供新信息，
其沟通的效率就会越来越差。 换言之， 央行沟通应当

注重沟通的信息含量， 要及时填平央行与市场间的信

息鸿沟。
（四） 异质性分析

本文进一步探究了央行沟通在不同经济环境下的

异质性作用。 首先， 本文探究了在人民币汇率升值和

贬值情形下的异质性。 虚拟变量 Ｄｅｖ 取 １ 时表明汇率

处于贬值阶段。 表 ４ 列 （３） 结果表明， 汇率贬值虚

拟变量与相似度的交互项在 １％的水平上显著为正。
即， 在汇率贬值的阶段， 央行沟通语义相似度的提高

会加剧波动。 这意味着， 在汇率贬值的阶段， 央行沟

通语义相似度的信息机制比汇率升值阶段更强。 其原

因可能在于， 对人民币汇率贬值风险的厌恶使得市场

８３
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在人民币汇率贬值时期会比在升值时期更加关注央行

发布的信息， 从而使得信息机制的效果增强。
其次， 本文探究了近期没有货币政策操作的情况

下进行央行沟通的效果与有货币政策操作情况下的异

质性。 虚拟变量 Ｄｅｃ１０ 取 １ 时表明近十个交易日内发

生过货币政策操作。 表 ４ 列 （４） 结果显示， 交乘项

系数在 １％的水平上显著为负， 表明如果近期进行过

货币政策操作， 其沟通的语义相似度对汇率波动的正

向影响会减弱。 换言之， 如果央行近期未实施过货

币政策操作， 央行沟通语义相似度的信息机制的主

导效应会比近期实施过货币政策操作的情况下要更

强。 其原因在于， 如果央行近期实施过货币政策操

作， 那么市场就或多或少能够从货币政策操作内容

和方向来获知和推断央行的意图和看法， 此时央行

沟通的信息机制就会减弱； 反之， 如果央行近期没

有实施过货币政策操作， 那么市场的信息就是相对

匮乏的， 市场会更加关注央行沟通中释放的信息，
信息机制较强。 进一步地， 该结果表明， 当央行没

有实施货币政策调控时， 应该更加注重与市场开展

新信息的沟通。

表 ４ 央行沟通对汇率波动的非线性和异质性影响

（１）
非线性影响： 当期

（２）
非线性影响： 上一期

（３）
异质性分析： 汇率贬值

（４）
异质性分析：

是否进行货币政策操作

Ｓｉｍ×Ｄ＿Ｓｉｍ
０􀆰 ４３３∗∗∗

（０􀆰 ０２５）
Ｓｉｍ×Ｄ＿Ｓｉｍ（－１）

２􀆰 ７４７∗∗∗

（０􀆰 １９３）
Ｓｉｍ×Ｄｅｖ

０􀆰 ６４７∗∗∗

（０􀆰 ０３０）
Ｓｉｍ×Ｄｅｃ１０

－０􀆰 ５８９∗∗∗

（０􀆰 ０４４）

Ｓｉｍ
１􀆰 ８５１∗∗∗

（０􀆰 １０１）
Ｓｉｍ

０􀆰 ５０７∗∗∗

（０􀆰 １８７）
Ｓｉｍ

１􀆰 ３５５∗∗∗

（０􀆰 ０９８）
Ｓｉｍ

２􀆰 ４７０∗∗∗

（０􀆰 ０７３）

Ｌｏｇ Ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ １６ １０１􀆰 ９５ １５ ６８４􀆰 ９６ １６ １７９􀆰 １１ １６ ０９５􀆰 ４１

ＥＧＡＲＣＨ ｌａｇ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ４， ３ ４， ３ ４， ３ ４， ３

　 　 注： 受篇幅限制， 本文仅汇报基准回归结果， 加入控制变量后的结果依然成立， 感兴趣的读者可联系作者索取。

五、 结论与建议

本文以中国人民银行货币政策执行报告为研究对

象， 运用 ＥＧＡＲＣＨ 模型分析了央行沟通语义相似度

对汇率波动的影响。 研究发现， 央行沟通语义相似度

的提高会加剧汇率市场波动。 在加入控制变量和进行

稳健性检验后， 结果依然成立并在 １％的水平上显

著。 将文本按主题划分为国际经济环境、 国内宏观经

济和货币金融环境后， 不同主题文本语义相似度的提

高均表现出加剧市场波动的特征。 上述结果表明， 中

国央行沟通语义相似度主要通过信息渠道对市场产生

影响。 语义相似度越高， 说明央行发布的文本提供的

新信息较少， 不利于引导市场预期和降低市场分歧，
最终会加剧市场波动。 进一步的研究表明， 语义相似

度对汇率波动的影响具有非线性特征。 当期或上一期

语义相似度越高， 语义相似度的提高对汇率波动的影

响会越大。 异质性的分析显示， 央行沟通语义相似度

对汇率的影响在汇率升贬值以及近期是否实施过货币

政策操作的情况下均表现出显著的异质性。
本文研究对于完善中国央行沟通实践具有一定的

政策启示。
第一， 央行有必要重视央行沟通， 充分发挥央行

沟通在政策调控中的作用。 央行沟通作为政策调控工

具的前提条件是其能够对市场产生影响。 本文研究表

明央行沟通对市场波动具有显著影响， 为支持将央行

沟通作为政策工具提供了新的实证证据。 就汇率市场

而言， 央行稳定外汇市场的传统手段往往具有较高的

政策成本， 如外汇储备的消耗。 如果能够通过央行沟

通来稳定市场， 其政策成本将会大大减少 （郭豫媚

等， ２０１６［４７］）。 鉴于此， 央行应当更加坚定地保持与

市场的沟通， 以此引导预期和稳定市场。
第二， 央行沟通的内容应注重提供新信息， 从而

提高沟通的效率。 基于文本语义相似度的分析， 本文

发现信息机制是中国央行沟通影响市场的重要机制。
如果当期文本与上一期内容高度相似， 央行提供的新

信息较少， 那么央行沟通不仅不会降低市场波动， 还

可能会加剧波动。 不仅如此， 语义相似度的影响还表

现出非线性影响， 即央行提供新信息越少， 则央行沟

通可能引起更大的市场波动。 因此， 相比于重复发布

旧信息， 央行沟通应当更注重提供新信息。
第三， 央行沟通不能孤立地进行， 要考虑央行沟

通之间的跨期交互影响， 动态调整沟通策略。 本文研

究发现， 上一期文本语义相似度的高低会导致当期文

本语义相似度的影响产生非线性特征。 具体而言， 上

９３
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一期文本语义相似度较高， 那么当期再进行语义相似

度较高的沟通会更大程度上引起市场波动。 这表明央

行在沟通实践中要考虑前序沟通的持续性影响， 进而

调整后续沟通的内容， 避免连续进行语义相似度较高

的沟通。 换言之， 央行在进行语义相似度较高的沟通

后， 最好进行包含较多新信息的沟通。
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［摘　 要］ 迄今国内研究尚未系统剖析人力资本在资本市场中的价值， 本文基于中国 Ａ 股市场考

察人力资本对股票市场的影响。 通过回归和投资组合分析证实存在人力资本溢价， 即人力资本水平越

高的企业股票收益率越高， 人力资本是影响股票收益的风险因子。 从 “风险传播” “价值增长” 和

“信息传递” 三条渠道剖析人力资本溢价内在驱动机制， 丰富了人力资本溢价理论解释机制。 异质性

分析发现： 相比于非国有企业， 国有企业中人力资本溢价更显著； 融资约束和披露职工信息在人力资

本溢价中发挥 “促进作用”； 经济政策不确定性在人力资本溢价中发挥 “抑制作用”； 劳动力市场规

模越大越容易削弱人力资本对股票收益的影响。 本文为投资者投资决策提供了新视角， 为企业、 国家

重视人力资本贡献了股票市场诠释。
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ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ｐｌａｙｓ “ａ ｒｅｓｔｒａｉｎｉｎｇ ｒｏｌｅ” ｉｎ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ ｐｒｅｍｉｕｍ􀆰 Ｔｈｅ ｌａｒｇｅｒ ｔｈｅ ｌａｂｏｒ ｍａｒｋｅｔ， ｉｔ ｉｓ ｅａｓｉｅｒ ｔｏ
ｗｅａｋｅｎ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ ｏｎ ｓｔｏｃｋ ｒｅｔｕｒｎｓ􀆰 Ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ａ ｎｅｗ ｐｅｒｓｐｅｃｔｉｖｅ ｆｏｒ ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ􀆳
ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｓｔｒａｔｅｇｉｅｓ， ａｎｄ ｎｅｗ ｅｖｉｄｅｎｃｅｓ ｆｏｒ ｔｈｅ ｉｍｐｏｒｔａｎｃｅ ｏｆ ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｈｕｍａｎ ｃａｐｉｔａｌ　 Ｓｔｏｃｋ ｒｅｔｕｒｎ　 Ｒｉｓｋ ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ　 Ｖａｌｕｅ ａｄｄｅｄ　 Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｔｒａｎｓｍｉｓｓｉｏｎ
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一、 引　 言

逐利是资本市场永恒的追求， 因此预测股票收益

的研究由来已久， 其中有关资本相关因素对股票收益

影响的研究层出不穷， 与此相比关注劳动要素的研究

相对较少， 特别是国内研究几乎忽略了人力资本相关

信息在资本市场的价值。 事实上， 劳动要素在中国经

济发展中做出了卓越贡献， 且一直以来人力资本是解

释经济增长的动力源泉， 是企业保持竞争优势的秘诀

（Ｚｉｎｇａｌｅｓ， ２０００［１］ ）。 据统计， ２０００ 年至 ２０１９ 年中

央及地方政府出台有关人才建设的规定、 规章、 解释

等多达 ５ ３００ 项以上， 可以说人力资本在经济发展中

的重要性使其在资本市场不容忽视， 正如已有研究发

现人力资本对企业市场价值的平均贡献为 ２２％ （Ｂｅｌｏ
等， ２０２２［２］）。 尤其是随着我国人口老龄化的不断加

剧和生育率的持续低迷， 人力资本在经济发展中将拥

有更多话语权， 其创造价值的功能将更凸显， 那么，
人力资本能否在股票市场获得溢价？ 人力资本溢价的

形成机制如何？ 不同环境下人力资本溢价是否存在差

异？ 目前这些问题尚缺乏系统研究。
有关人力资本对资本市场影响的研究最早可追溯

到 Ｍａｙｅｒｓ （１９７２） ［３］， 他首次将人力资本 （采用收入

衡量） 作为非交易性资产引入经典 ＣＡＰＭ 模型中，
发现调整投资交易性资产和非交易性资产的比例一定

程度上能够分散面临的风险。 此后有学者继承其研究

思路基于收入不同角度探索人力资本对资本市场的影

响， 不论是采用总劳动收入还是工资度量人力资本

都发现其具有预测股票收益的能力， 将基于收入度

量的人力资本加入 ＣＡＰＭ 模型、 三因子模型和五因

子模型后能够提高模型收益预测能力并且能够消除

规模效应 （ Ｊａｇａｎｎａｔｈａｎ 和 Ｗａｎｇ， １９９６［４］； Ｂａｘｔｅｒ 和

Ｊｅｒｍａｎｎ， １９９７［５］； Ｊａｇａｎｎａｔｈａｎ 等， １９９８［６］； Ｓａｎｔｏｓ
和 Ｖｅｒｏｎｅｓｉ， ２００６［７］ ）， 将研究范围拓展到债券市场

同样发现人力资本能够解释收益率方差 ３０％左右

（Ｊｕｌｌｉａｒｄ， ２０１１［８］ ）， 且在 Ｐａｌａｃｉｏｓ （ ２０１５ ） ［９］ 基于

Ｄｕｆｆｉｅ⁃Ｅｐｓｔｅｉｎ 偏好随机均衡模型构建的包含市场、 资

本和人力资本的三因子模型中发现人力资本在总财富

中的权重约占 ９３％。
不论是基于总劳动收入或是工资度量人力资本的

研究中都假设劳动要素同质性， 但是劳动要素在年

龄、 教育程度、 从业经历、 所在公司、 行业等的异质

性使得人力资本在创造价值方面存在差异， 因此有研

究基于劳动成本差异性、 企业内部岗位差异性和行业

差异性等探索劳动力或人力资本对股票市场的影响。
基于劳动调整成本和工资粘性差异性的代表研究有：
Ｂｅｌｏ 等 （２０１４） ［１０］ 基于劳动力调整成本发现雇员率

与股票收益负相关； Ｆａｖｉｌｕｋｉｓ 和 Ｌｉｎ （２０１６） ［１１］ 发现

如果公司、 行业、 地区乃至国家工资刚性较严重时，
其面临的风险较大， 预期股票收益较高； Ｋｕｅｈｎ 等

（２０１７） ［１２］基于劳动调整成本视角构建劳动紧缺度指

标度量企业对劳动市场的依赖性， 发现相比对劳动市

场依赖性强的公司， 对劳动市场依赖性低的公司能够

赚取 ６％的超额收益； Ｄｏｎａｎｇｅｌｏ 等 （２０１９） ［１３］立足工

资粘性构建劳动杠杆指标， 发现劳动杠杆的存在能够

放大公司经营风险， 从而能正向预测股票收益。 基于

企业内部岗位差异的研究发现不同群体人力资本对股

票市场的影响存在差异， 例如： Ｐａｌａｃｉｏｓ （２００３） ［１４］

发现当股东人力资本而非综合人力资本加入 ＣＡＰＭ
模型时， 模型对股票收益的预测力有所上升； Ｈｉｒ⁃
ｓｈｌｅｉｆｅｒ 等 （２０１２） ［１５］发现企业 ＣＥＯ 过度自信会导致

股票收益更大的波动； Ｋｉｌｉｃ （２０１７） ［１６］ 基于 １９６５ 年

到 ２０１５ 年数据发现高技能和低技能年轻人雇佣组合

之间的平均年化回报率差为 ４􀆰 ６％。 基于行业差异性

的研究主要从劳动收入、 劳动力流动、 雇员率等角度

出发， 发现： 相比于总劳动收入度量的人力资本， 股

票收益受行业人力资本收入的影响更显著， 且基于行

业的人力资本风险指标能够有效消除特质波动风险溢

价 （Ｅｉｌｉｎｇ， ２０１３［１７］ ）； 买入劳动力流动性高行业的

股票卖出劳动力流动性低行业的股票能够赚取 ５％的

年超额收益 （Ｄｏｎａｎｇｅｌｏ， ２０１４［１８］ ）； 劳动技能高行

业的公司其股票收益显著高于劳动技能低行业的公司

的股票收益 （Ｏｃｈｏａ， ２０１３［１９］ ）， 进一步基于行业技

能差异根据雇员率构建投资组合， 发现在高技能行业

中股票年回报率差为 ８􀆰 ６％， 在低技能行业中股票年

回报率差为 ０􀆰 ９％， 且 ＣＡＰＭ 模型不能解释高技能行

业的收益差 （Ｂｅｌｏ 等， ２０１７［２０］）。
与国外研究相比， 国内有关人力资本的研究主要

集中在人力资本的度量、 影响因素及经济后果 （李
海峥 等， ２０１４［２１］； 李 静 和 楠 玉， ２０１９［２２］； 张 勇，
２０２０［２３］； 刘伟和张立元， ２０２０［２４］； 吉生保等， ２０２０［２５］ ）。
根据阅读文献所及， 国内有少量研究从劳动要素不同

角度探索其对资本市场的影响， 例如， 孔东民等

（２０１７） ［２６］发现劳动投资效率正向预测股票收益； 田

存志等 （２０１８） ［２７］发现工资粘性能够正向预测股票收
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益； 刘维奇和张燕 （２０１９） ［２８］、 张燕等 （２０２０） ［２９］基

于劳动调整成本视角发现员工数量变化与股票收益负

相关， 劳动成本占比正向预测股票收益， 且劳动成本

占比是股票收益定价因子。
为弥补现有研究不足， 本文将从以下两方面展开

分析： （１） 基于员工教育背景研究人力资本在股票

市场的溢价能力， 并探究人力资本在资产定价中的影

响。 现有研究主要从成本、 岗位、 数量方面分析人力

资本对股票市场的影响， 然而， 人力资本的形成主要

源自教育。 考虑教育背景的人力资本定价研究有助于

补充和丰富非财务信息视角的股票收益影响因素研

究， 为评估人力资本在企业发展中的作用及助力人才

强国战略提供新的证据支持。 （２） 从风险渠道、 价

值增长和信息传播渠道探析人力资本影响股票收益内

在机理， 并剖析人力资本在内外环境影响下溢价能力

的差异。 现有研究在剖析人力资本影响股票收益机制

方面主要基于某一方面特性， 且多是基于风险视角，
因此， 多视角研究有助于补充和完善人力资本溢价的

形成机制。

二、 理论基础与研究假设

人力资本根植于劳动个体， 由于个人受教育程

度、 从业经验等的差异使得不同劳动者被替代的成本

和工资粘性存在差异， 现有研究已发现相对于低技能

员工， 替换高技能员工面临的劳动调整成本更高， 对

技术水平要求更高的行业其员工工资粘性更高

（ Ｌａｇａｋｏｓ 和 Ｏｒｄｏｎｅｚ， ２０１１［３０］； Ｚｈａｎｇ， ２０１９［３１］ ）。
一般情况下， 当员工受教育程度较高时， 即人力资本

水平较高时， 其在企业被替代的概率较低、 被替代的

成本较高， 其工资相对比较稳定， 即该群体的人力资

本面临的调整成本较高、 工资粘性较高。 而人力资本

水平较低的员工多从事的是技能水平低或者是常规性

重复工作， 其被替代的成本较低， 而且工资受外部经

济环境和企业经营状况影响较大， 即该部分人力资本

群体面临的劳动调整成本和工资粘性相对比较小。 当

企业中劳动调整成本和工资粘性高的员工较多时， 即

企业人力资本水平较高时， 企业面对外部宏观环境变

化而内部平滑现金流的能力较低， 这会扩大企业面临

的经营风险。 进一步， 本文通过模型推理证明企业风

险受人力资本水平影响。
假设生产函数为：

Ｙｔ ＝Ｘ ｔＦ［Ｋ ｔ，Ｌｔ］ （１）

其中： Ｘ ｔ 为全要素生产率； Ｋ ｔ 为资本投入； Ｌｔ 为劳

动投入， 劳动投入包括高素质员工 （人力资本） Ｌｔ１

和普通员工 Ｌｔ２， Ｌｔ ＝Ｌｔ１＋Ｌｔ２。
假设资本调整不发生变化， 即 Ｋ ｔ ＝ Ｋ， 员工平均

工资为 Ｗｔ， 人力资本平均工资为 Ｗｔ１， 普通员工平均

工资为 Ｗｔ２， 且 Ｗｔ１＞Ｗｔ２， ＷｔＬｔ ＝Ｗｔ１Ｌｔ１＋Ｗｔ２Ｌｔ２。
企业利润为：

πｔ ＝ｍａｘ［Ｘ ｔＦ（Ｋ，Ｌｔ）－ＬｔＷｔ］ （２）

借鉴 Ｔｕｚｅｌ 和 Ｚｈａｎｇ （２０１７） ［３２］ 有关企业风险的

定义， 定义利润关于全要素生产率的弹性为企业面临

的风险 ｂｅｔａ，

β＝
ｄπｔ ／ ｄｘｔ

πｔ ／ ｘｔ
＝ １－Ｓθ

１－Ｓ
，

Ｓ＝
ＬｔＷｔ

Ｙｔ
， θ＝

∂Ｗｔ

∂Ｘ ｔ

Ｘ ｔ

Ｗｔ
， ０＜θ＜１

由于 Ｓ＝
ＬｔＷｔ

Ｙｔ
＝
Ｌｔ１Ｗｔ１＋Ｌｔ２Ｗｔ２

Ｙｔ
， 令 δ＝

Ｌｔ１

Ｌｔ
，

ｄβ
ｄδ

＝∂β
∂Ｓ

·∂Ｓ
∂δ

＝ １－θ
（１－Ｓ） ２·

Ｌｔ

Ｙｔ
［Ｗｔ１－Ｗｔ２］＞０ （３）

根据式 （３） 可知： 企业面临风险与人力资本水

平成正比， 根据风险与收益相补偿原理， 可知波动性

风险的补偿随着企业对人力资本的依赖而增加， 即随

着人力资本水平的提升， 企业股票收益越高。 至此提

出假设 １：
Ｈ１： 股票收益与人力资本水平正相关。
人力资本不仅通过成本渠道影响股票收益， 且通

过影响企业绩效影响股票价格。 随着高学历、 高技能

人才的增加， 企业对新思想的接纳度提高， 有助于提

升企业劳动生产效率、 创新能力， 从而助力企业转型

升级以及助推其他生产要素生产效率的提升， 进而对

企业的经济利润、 价值创造以及长期发展等发挥积极

作用。 由于股票价格围绕公司基本价值波动， 因此公

司收益越好， 其股票获得的收益也越高， 基于此提出

假设 ２：
Ｈ２： 公司价值在人力资本影响股票收益中发挥

中介作用。
信息在股价波动中发挥重要作用， 随着信息技术

的发展， 投资者获取信息的渠道和内容越来越多， 虽

然当前企业发布的有关人力资本或者劳动者的相关信

息非常有限， 但有关劳动者相关变化及特征具有传递
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信息的作用已被证实， 如研究发现工作岗位的变化、
员工对企业的评论等能够释放非财务信息 （Ｇｒｅｅｎ
等， ２０１９［３３］； Ｅｌｉｚａｂｅｔｈ 等， ２０２０［３４］； Ａｕ 等， ２０２１［３５］ ）；
人力资本质量能够向市场传递企业内部信息， 缓解信

息不对称性 （Ａｔｔｉｇ 和 Ｃｌｅａｒｙ， ２０１４［３６］）。 当人力资本

相关信息引起市场关注， 一方面促使投资者付出更多

的精力解读与此相关的信息， 通过提高信息处理效率

增强股价的信息含量， 从而对股票价格形成正的推动

作用； 另一方面市场关注促使投资者更多购买此类股

票， 由于对此类股票持有乐观的态度， 因此这类股票

会被优先关注和交易， 助推投资者获得超额收益。 基

于此提出假设 ３：
Ｈ３： 市场关注能够增强人力资本对股票收益的

影响。

三、 研究设计

（一） 样本选择

本文数据来自 ＣＳＭＡＲ、 Ｗｉｎｄ 数据库和企业年报

（手工搜集部分企业员工教育背景数据）。 数据按照

以下原则处理： （１） 中国 Ａ 股上市公司自 ２００９ 年开

始公布员工受教育背景， 但刚开始公布时并不全面，
为保证数据的完整性及可得性， 首先剔除教育背景数

据五年不连续的企业； （２） 按照研究惯例， 剔除金

融股、 ＳＴ 以及∗ＳＴ 股； （３） 剔除人力资本水平等于

１ 的样本； （４） 剔除控制变量数据五年不连续的企

业； （５） 上下进行 １％缩尾处理消除极端值的影响，
经过处理后样本时间段为 ２０１２—２０２１ 年。

（二） 变量定义

１􀆰 被解释变量。
人力资本溢价指人力资本水平高的企业在股票市

场更容易被投资者偏爱从而获得高于市场平均回报的

收益。 借鉴前人 （周铭山等， ２０１７［３７］； 方先明和那

晋领， ２０２０［３８］ ） 的 方 法， 采 用 累 积 超 额 收 益 率

（ ｒｅｔ） 和平均月超额收益率 （ＡＲ） 度量人力资本溢

价。 基于稳健性考虑， 被解释变量还考虑了股票年收

益率。
累计超额收益率：

ｒｅｔｉ ＝ ∏
ｎ

ｔ ＝ １
（ｒｉ，ｔ＋１）－ ∏

ｎ

ｔ ＝ １
（ｒｍ，ｔ＋１） （４）

平均月超额收益率：

ＡＲ ｉ ＝
１
ｎ ∑

ｎ

ｔ ＝ １
（ｒｉ，ｔ－ｒｍ，ｔ） （５）

式 （４） 和式 （５） 中： ｒｉ，ｔ表示股票 ｉ 第 ｔ 月考虑

现金红利再投资的月收益率； ｒｍ，ｔ表示第 ｔ 月市场平

均收益率， 选用流通市值加权平均收益率， 为稳健性

考虑市场收益率还考虑了等权加权平均收益率和市值

加权平均收益率两种①。 式 （４） 中 ｒｅｔｉ 表示公司 ｉ 一
年内累计超额收益率， 式 （５） 中 ＡＲ ｉ 表示公司 ｉ 一
年内每个月的超额收益率的算术平均值， ｎ 表示年度

内交易月数。
２􀆰 其他变量。
（１） 人力资本水平基于员工教育背景度量， 每

年企业员工中本科及以上学历的员工人数占总员工人

数的比例。
（２） 中介变量： 公司价值分别采用托宾 Ｑ、 ＲＯＡ

和全要素生产率 ＴＦＰ 衡量， ＴＦＰ 的计算见式 （６）；
市场关注度分别采用分析师关注度、 研报关注度以及

机构投资者增持比例衡量。
（３） 参照前人研究， 控制变量包括企业规模

（总资产）、 资产负债率、 流通市值、 独立董事占比、
两职兼任和第一大股东持股比例等。 具体变量详见

表 １。

ｙ＝β０＋β１ｘ１＋β２ｘ２＋β３ｘ３＋ε （６）

其中， ｙ 为主营业务收入， ｘ１ 为购买固定资产、 无形

资产和其他长期资产支付的现金除以资产总额， ｘ２

为购买商品、 结构劳务支付的现金除以资产总额， ｘ３

为员工人数， ε 代表 ＴＦＰ。
表 １ 变量定义

类型 名称 符号 变量解释

被解释变量

累计超额收益率 ｒｅｔ 由式 （４） 计算

平均超额收益率 ＡＲ 由式 （５） 计算率

股票年收益率 Ｙｒｅｔ 股票年收益率

４４
① 受篇幅限制， 文中未列出这部分实证结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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类型 名称 符号 变量解释

解释变量 人力资本 Ｈ 本科以上员工占总员工之比

控制变量

资产负债率 Ｌｅｖ 总负债 ／ 总资产

总资产 Ａｓｓｅｔ 总资产的自然对数

流通市值 Ｓｉｚｅ 流通市值的自然对数

两职兼任 Ｄｕａｌ 两职合一， 当董事长与总经理兼任时取 １， 否则取 ０

独立董事 Ｚｂ 独立董事占比

第一股东持股 Ｌｈ 第一大股东持股比例

股东持股 Ｚｂ２－１０ 第二到第十大股东持股比例

换手率 Ｄｔｕｒｎ 股票 ｉ 的 ｔ 年和 ｔ－１ 年的平均换手率之差

年内收益均值 Ｄｒｅｔ 股票 ｉ 年内收益的均值

无形资产 ＩＡ 无形资产 ／ 总资产

波动率 Ｓｉｇｍａ 年度内股票 ｉ 的波动率

中介变量

企业绩效 ＲＯＡ
净利润

（资产期末余额＋资产期初余额） ／ ２

托宾 Ｑ ＴｏｂｉｎＱ 市场价值 ／ 总资产

全要素生产率 ＴＦＰ 由式 （６） 计算

分析师关注 Ａｎａｌｙｓｔ 分析师关注度， 跟踪分析师数量加 １ 的自然对数

研报关注 Ｒｅｐｏｒｔ 对该公司进行过跟踪分析的研报， 研报份数加 １ 的自然对数

增持比例 Ｃｇ 机构投资者增持比例， 数量加 １ 的自然对数

（三） 模型构建

①　 受篇幅限制， 文中未列出相关系数表， 感兴趣的读者可联系作者索取。

　 　 首先建立模型 （７）， 通过回归方法检验人力资

本对股票收益的影响， 然后通过投资组合方法分析人

力资本溢价能力。

ＲＥＴＵＲＮｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｈｉ，ｔ－１＋αｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋εｉ，ｔ （７）

人力资本不仅通过成本途径影响股票收益， 且通

过企业绩效和市场关注影响股票收益， 基于此建立模

型 （８） 和模型 （９） 检验人力资本溢价的企业绩效

机制， 建立模型 （１０） 检验市场关注机制。

ＭＱｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｈｉ，ｔ－１＋αｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋εｉ，ｔ （８）
ＲＥＴＵＲＮｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｈｉ，ｔ－１＋α２ＭＱｉ，ｔ＋αｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋εｉ，ｔ

（９）
ＲＥＴＵＲＮｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｈｉ，ｔ－１×Ｃ ｉ，ｔ＋α２Ｈｉ，ｔ－１

＋α３Ｃ ｉ，ｔ＋αｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋εｉ，ｔ （１０）

模型 （７） 至模型 （１０） 中： ＲＥＴＵＲＮ 表示股票

超额收益， 分别用累计超额收益、 平均超额收益和股

票年收益率度量； Ｈ 表示人力资本水平； ＭＱ 表示衡

量企业绩效的变量； Ｃ 表示衡量市场关注度的变量；
ｃｏｎｔｒｏｌ 表示其他控制变量； ε 表示随机干扰项。 在回

归时控制时间和个体固定效应。

四、 实证结果

（一） 描述性统计

表 ２ 为主要变量的描述性结果， Ｈ 的均值为

０􀆰 ３０３， 最大值为 ０􀆰 ９９７， 最小值为 ０􀆰 ００１， 标准差为

０􀆰 ２０１， 说明企业间人力资本水平差距较大。 ｒｅｔ 的均

值为 ０􀆰 ０５３， 标准差为 ０􀆰 ５７３， 且最大值和最小值之

间差异显著， ＡＲ 与此相似， 说明企业间超额收益率

差距显著， 为寻找预测因素奠定基础。 各变量之间的

Ｓｐｅａｒｍａｎ 相关系数的 ｐ 值都小于 ０􀆰 ０５①。

表 ２ 主要变量基本特征

变量 均值 最大值 中位数 最小值 标准差

ｒｅｔ ０􀆰 ０５３ １５􀆰 ０２４ －０􀆰 ０７６ －１􀆰 １３７ ０􀆰 ５７３

ＡＲ ０􀆰 ００５ １􀆰 ０９９ －０􀆰 ００２ －０􀆰 １９３ ０􀆰 ０４３

５４
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变量 均值 最大值 中位数 最小值 标准差

Ｙｒｅｔ ０􀆰 １３６ １５􀆰 ２１１ ０􀆰 ０１３ －０􀆰 ８６９ ０􀆰 ５７３

Ｈ ０􀆰 ３０３ ０􀆰 ９９７ ０􀆰 ２６１ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ２０１

Ｌｅｖ ０􀆰 ４３８ ６３􀆰 ９７１ ０􀆰 ４１９ －０􀆰 １９５ ０􀆰 ５４６

Ａｓｓｅｔ ２２􀆰 １６９ ２８􀆰 ６３７ ２２􀆰 ０１１ １５􀆰 ９７９ １􀆰 ３５４

Ｓｉｚｅ １５􀆰 ３１４ ２１􀆰 ２８３ １５􀆰 ２４４ １２􀆰 ３４８ １􀆰 ０５８

Ｄｕａｌ ０􀆰 ２７４ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ４４６

Ｚｂ ０􀆰 ３７６ ０􀆰 ８００ ０􀆰 ３６４ ０􀆰 １８２ ０􀆰 ０５６

Ｌｈ ３４􀆰 ４４９ ９９􀆰 ０００ ３２􀆰 ２３０ ０􀆰 ２９０ １５􀆰 ０３８

Ｚｂ２－１０ ２３􀆰 ８７４ ７７􀆰 １９０ ２２􀆰 ８００ ０􀆰 ０００ １３􀆰 ３４３

Ｄｔｕｒｎ －６􀆰 ４８３ ２ ２１８􀆰 ２４９ －１０􀆰 ０６３ －１ ７５５􀆰 ５１９ ２８６􀆰 ２３２

Ｄｒｅｔ ０􀆰 ０１１ １􀆰 ０７１ ０􀆰 ００５ －０􀆰 １４２ ０􀆰 ０４５

ＩＡ ０􀆰 ０４９ １􀆰 １３６ ０􀆰 ０３５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０６５

Ｓｉｇｍａ ０􀆰 ０２９ ０􀆰 ０６３ ０􀆰 ０２７ ０􀆰 ０１２∗ ０􀆰 ０１１

（二） 人力资本溢价存在性

１􀆰 回归结果。
首先通过式 （７） 检验人力资本溢价的存在性，

结果见表 ３①。 根据表 ３ 可知， 人力资本对累计超额

收益率的回归系数为 ０􀆰 ０７９， 在 ５％的水平上显著为

正； 对平均超额收益的回归系数为 ０􀆰 ００４， 在 ５％的

水平上显著为正； 对年股票收益率的回归系数为

０􀆰 ０４７， 同样在 ５％的水平上显著为正。 这说明人力

资本水平越高的企业越容易被资本市场偏爱， 其股票

收益越高， 即人力资本能够正向预测股票收益。 然后

通过投资组合方法检验人力资本是否存在溢价。

表 ３ 人力资本溢价存在性回归结果

变量 ｒｅｔ ＡＲ Ｙｒｅｔ

Ｈ
０􀆰 ０７９∗∗

（２􀆰 ６４）
０􀆰 ００４∗∗

（２􀆰 ０２）
０􀆰 ０４７∗∗

（２􀆰 ７９）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｆｉｒｍ⁃ｔｉｍｅ ｆｉｘ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

调整 Ｒ２ ０􀆰 ３１１ ０􀆰 ３５３ ０􀆰 ６２５

Ｎｕｍｂｅｒ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％的显著性水平， 括号内 ｔ
值为进行聚类稳健标准误后计算得到。 下同。

２􀆰 投资组合分析。
（１） 每年六月根据上一年年末人力资本水平将

所有股票从低到高排序形成五等分或十等分， 持有期

为一年， 次年六月重新构建投资组合。 计算出从

２０１３ 年 ７ 月到 ２０２１ 年 ６ 月组合的月时间序列均值，
检验人力资本水平最高组与最低组之间的收益差是否

显著。 表 ４ 报告了人力资本水平十分组和五分组的等

权权重和流通市值权重的月均值收益， 发现不论是等

权分组还是流通市值分组的五分组或十分组的最高组

与最低组的组合收益差都在 １０％的水平上显著。 分

组的结果说明人力资本水平能够正向预测股票收益，
即存在人力资本溢价。

表 ４ 人力资本水平分组检验

分组 等权加权 市值加权 分组 等权加权 市值加权

１ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ０１６

２ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０１５
１ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ０１５

３ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ０１６

４ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０１５
２ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０１５

５ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０１４

６ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０１５
３ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０１５

７ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０１４

８ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０１５
４ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０１４

９ ０􀆰 ０２１ ０􀆰 ０１９

１０ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０２０
５ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０１９

１０－１
０􀆰 ００５∗

（１􀆰 ９７）
０􀆰 ００４∗

（１􀆰 ８６）
５－１

０􀆰 ００５∗∗

（２􀆰 ０４）
０􀆰 ００４∗

（１􀆰 ８５）

　 　 注： 括号内为 Ｎｅｗｅｙ⁃Ｗｅｓｔ⁃ｔ 统计量值， 表 ５、 表 ６ 同。

（２） 借助三因子和五因子模型检验人力资本风

险溢价能否被解释。 表 ５ 报告了人力资本结构分组的

组合收益差， 发现三因子模型中组合收益差截距项为

０􀆰 ００９， 显著性水平为 １０％， 五因子模型中组合收益

差截距项为 ０􀆰 ００５， 显著性水平为 １０％， 即存在三因

子或五因子不能解释的风险溢价， 说明人力资本溢价

的稳健性。
（３） 由于人力资本有正的风险溢价， 因此参照

Ｆａｍａ 和 Ｆｒｅｎｃｈ （１９９３） ［３９］ 的方法买多人力资本水平

高的组合， 同时卖空人力资本水平低的组合， 以买

多－卖空获得的套利定义人力资本风险因子 （ ＬＡ）。
本着稳健性出发本文采用三种方式构建人力资本风险

因子： 第一， 将股票从低到高排序， 按照 ３０％、 ４０％、

６４
① 受篇幅限制， 文中无法列出全表， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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表 ５ 人力资本水平分组被三因子和五因子解释的结果

三因子 １ ２ ３ ４ ５ ５－１

截距项
０􀆰 ０１３∗∗∗

（４􀆰 ４２）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（４􀆰 ７２）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（５􀆰 ５４）
０􀆰 ０１３∗∗∗

（７􀆰 ０８）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（７􀆰 ５）
０􀆰 ００９∗

（１􀆰 ９７）

市场因子
１􀆰 ００１∗∗∗

（１０􀆰 ７６）
１􀆰 ０１３∗∗∗

（１０􀆰 ０８）
１􀆰 ００３∗∗∗

（９􀆰 ５４）
０􀆰 ９９６∗∗∗

（９􀆰 ６）
１􀆰 ０１∗∗∗

（９􀆰 ２９）
０􀆰 ００９
（０􀆰 ２２）

规模因子
０􀆰 ７１６∗∗∗

（１１􀆰 ８４）
０􀆰 ７４１∗∗∗

（１２􀆰 ２）
０􀆰 ６７６∗∗∗

（１２􀆰 ７９）
０􀆰 ６４８∗∗∗

（９􀆰 ３４）
０􀆰 ６６９∗∗∗

（５􀆰 ７８）
－０􀆰 ０４７
（－０􀆰 ４０）

账市比因子
－０􀆰 ３８１∗∗

（－２􀆰 ６）
－０􀆰 ３７３∗∗

（－２􀆰 ４８）
－０􀆰 ３５∗∗

（－２􀆰 ４８）
－０􀆰 ３７４∗∗

（－２􀆰 ６４）
－０􀆰 ３１４∗

（－２􀆰 ０９）
０􀆰 ０６７
（０􀆰 ５１）

五因子 １ ２ ３ ４ ５ ５－１

截距项
０􀆰 ００３
（１􀆰 ７２）

０􀆰 ００４∗∗∗

（３􀆰 ７７）
０􀆰 ００４∗∗∗

（３􀆰 ９２）
０􀆰 ００３∗∗

（２􀆰 ７７）
０􀆰 ００８∗∗∗

（４􀆰 ２５）
０􀆰 ００５∗

（１􀆰 ９３）

市场因子
１􀆰 ０４３∗∗∗

（３８􀆰 ６６）
１􀆰 ０４５∗∗∗

（４４􀆰 ５７）
１􀆰 ０１７∗∗∗

（４１􀆰 ９９）
１􀆰 ０５２∗∗∗

（４７􀆰 ９２）
１􀆰 ００１∗∗∗

（２５􀆰 ６９）
－０􀆰 ０４２
（－０􀆰 ４０）

规模因子
０􀆰 ９３８∗∗∗

（２２􀆰 ０７）
０􀆰 ９７９∗∗∗

（２０􀆰 １５）
０􀆰 ７８∗∗∗

（１５􀆰 ３４）
０􀆰 ８１４∗∗∗

（２４􀆰 ４２）
０􀆰 ９２８∗∗∗

（１１􀆰 ３７）
－０􀆰 ０１０
（－０􀆰 ０７）

账市比因子
－０􀆰 ２１４∗∗∗

（－５􀆰 １１）
－０􀆰 １４５∗∗∗

（－４􀆰 ３３）
－０􀆰 １７４∗∗∗

（－９􀆰 ９６）
－０􀆰 １８９∗∗

（－３􀆰 ０８）
０􀆰 ０９９
（０􀆰 ６７）

０􀆰 ３１３
（１􀆰 ３８）

盈利因子
０􀆰 ０５８
（０􀆰 ６５）

０􀆰 ０７６
（０􀆰 ５９）

－０􀆰 １１３
（－１􀆰 ２７）

０􀆰 ０１６
（０􀆰 １４）

－０􀆰 １５６
（－０􀆰 ８５）

－０􀆰 ２１４
（－０􀆰 ６７）

投资因子
０􀆰 １０７∗∗

（２􀆰 ６２）
０􀆰 ０２

（０􀆰 １５）
０􀆰 ００

（－０􀆰 ０１）
－０􀆰 ０７６
（－０􀆰 ４６）

－０􀆰 ３５７∗

（－２􀆰 ３４）
－０􀆰 ４６４∗

（－２􀆰 １２）

３０％分为低人力资本水平组合、 中人力资本水平组合

和高人力资本水平组合， 买多 ３０％人力资本水平比

较高的股票组合同时卖空 ３０％人力资本水平比较低

的股票组合 （ＬＡ３０－３０）。 第二， 将股票从低到高排序，
按照 ４０％、 ２０％、 ４０％分为低人力资本水平组合、 中

人力资本水平组合和高人力资本水平组合， 买多

４０％人力资本水平比较高的股票组合同时卖空 ４０％人

力资本水平比较低的股票组合 （ＬＡ４０－４０）。 第三， 将

股票从低到高排序， 分为低人力资本水平组合和高人

力资本水平组合 （各占 ５０％）， 买多 ５０％人力资本水

平比较高的股票组合同时卖空 ５０％人力资本水平比

较低的股票组合 （ＬＡ５０－５０）。 检验人力资本风险因子

能否被三因子或五因子解释， 回归结果见表 ６， 发现

截距项都在 １０％的水平上显著， 说明人力资本风险

因子包含三因子或五因子之外的信息， 即人力资本风

险因子具有预测股票收益的能力。

表 ６ 人力资本结构因子被其他因子解释的情况

Ｐａｎｅｌ Ａ 人力资本风险因子被三因子解释

ＬＡ３０－３０作被解释变量 ＬＡ４０－４０作被解释变量 ＬＡ５０－５０作被解释变量

截距项
０􀆰 ００９∗

（２􀆰 ３０）
截距项

０􀆰 ００７∗

（２􀆰 ２７）
截距项

０􀆰 ００４∗∗∗

（３􀆰 ７４）

市场风险溢价因子
－０􀆰 ０１６
（－０􀆰 １５）

市场风险溢价因子
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ０３）

市场风险溢价因子
０􀆰 ００５
（０􀆰 １）

规模因子
－０􀆰 １６７∗

（－２􀆰 ２１）
规模因子

－０􀆰 １５６∗∗

（－２􀆰 ３８）
规模因子

－０􀆰 １１３∗

（－２􀆰 １７）

账市比因子
－０􀆰 ３５３∗∗∗

（－３􀆰 ８６）
账市比因子

－０􀆰 ２８６∗∗∗

（－４􀆰 ０３）
账市比因子

－０􀆰 １５５∗∗∗

（－３􀆰 ５５）

７４
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续前表

Ｐａｎｅｌ Ｂ 人力资本风险因子被五因子解释

ＬＡ３０－３０作被解释变量 ＬＡ４０－４０作被解释变量 ＬＡ５０－５０作被解释变量

截距项
０􀆰 ００６∗∗

（２􀆰 ３８）
截距项

０􀆰 ００５∗

（１􀆰 ９２）
截距项

０􀆰 ００３∗

（２􀆰 ２８）

市场风险溢价因子
０􀆰 ０７６
（０􀆰 ４３）

市场风险溢价因子
０􀆰 １１２
（０􀆰 ５４）

市场风险溢价因子
０􀆰 ０８６
（０􀆰 ５２）

规模因子
０􀆰 ４１７
（１􀆰 １５）

规模因子
０􀆰 ４９３
（１􀆰 ３０）

规模因子
０􀆰 ３４３
（１􀆰 ０７）

账市比因子
０􀆰 ９３７
（０􀆰 ７）

账市比因子
１􀆰 １７７
（０􀆰 ８３）

账市比因子
０􀆰 ８７３
（０􀆰 ８１）

盈利因子
－１􀆰 １９５∗

（－２􀆰 １１）
盈利因子

－０􀆰 ９５９∗∗

（－２􀆰 ３８）
盈利因子

－０􀆰 ５７８∗∗

（－２􀆰 ６１）

投资因子
－２􀆰 １７４∗∗∗

（－３􀆰 ６２）
投资因子

－１􀆰 ９１１∗∗∗

（－３􀆰 ５５）
投资因子

－１􀆰 ３６５∗∗∗

（－３􀆰 ９９）

（４） 参照 Ｌｉｕ 等 （２０１９）［４０］、 Ｅｉｓｄｏｒｆｅｒ 等 （２０２２）［４１］

的方法， 采用滚动窗口估计将股票收益率对人力资本

风险因子回归 （滚动窗口 ３６ 个月）， 得到人力资本

ＢＥＴＡ， 按照人力资本 ＢＥＴＡ 从低到高五等分构建投

资组合， 将最高组与最低组的月平均收益差 （ ｒｅ⁃
ｔｕｒｎ高－低） 对三因子或五因子回归。 检验结果①显示，
两者截的距项都在 １０％的水平上显著为正， 说明人

力资本风险因子能够捕获三因子或五因子以外部分无

法解释的风险溢价， 即人力资本对股票收益有稳定的

预测作用。
（三） 价值提升和信息传递机制检验

１􀆰 价值提升机制。
使用式 （８） 和式 （９） 从企业盈利能力 （ＲＯＡ）、

发展潜力 （托宾 Ｑ） 和生产效率提升 （ＴＦＰ） 三方

面检验人力资本价值提升机制的中介作用。 基于企业

盈利能力中介效应的回归中， 人力资本对 ＲＯＡ 的回

归系数显著为 ０􀆰 ０１５， 在 ５％的水平上显著， 人力资

本和 ＲＯＡ 对不同视角度量的股票收益的回归系数都

显著为正， 例如人力资本对 ｒｅｔ 的回归系数为 ０􀆰 ０７５，
显著性水平为 ５％， ＲＯＡ 对 ｒｅｔ 的回归系数为 ０􀆰 ３０４，
显著性水平为 １％， 说明人力资本能够通过提高企业

盈利能力而影响股票收益。
基于企业发展潜力中介效应的回归中， 人力资本

对托宾 Ｑ 的回归系数为 ０􀆰 ０３７， 在 １０％的水平上显

著， 不同视角下人力资本对股票收益的回归系数都显

著为正， 托宾 Ｑ 对股票收益的回归系数都在 １％的水

平上显著为正， 例如人力资本对累计超额收益的回归

系数为 ０􀆰 ０７７， 显著性水平为 ５％， 托宾 Ｑ 对累计超

额收益的回归系数为 ０􀆰 ０６６， 显著性水平为 １％， 说

明人力资本通过影响托宾 Ｑ 影响股票收益。
由于全要素生产率是衡量高质量发展的重要指

标， 能够综合反映企业的盈利能力和发展潜力， 因此

进一步采用全要素生产率作为价值提升的中介变量，
人力资本对 ＴＦＰ 的回归系数为 ０􀆰 ３８５， 显著性水平为

１％， 人力资本和 ＴＦＰ 对股票收益的回归系数都在

５％的水平上显著为正， 例如人力资本对平均超额收

益的回归系数为 ０􀆰 ０１１， 显著性水平为 ５％， ＴＦＰ 对

平均超额收益的回归系数为 ０􀆰 ００６， 显著性水平为

１％， 说明人力资本通过提高 ＴＦＰ 影响股票收益。 以

上采用不同度量指标综合说明企业价值在人力资本影

响股票收益中发挥中介作用。
２􀆰 信息传递机制。
市场上不同群体对信息的捕捉和分析存在差异，

证券分析师专门从事股票行情分析， 其专业知识和捕

捉信息的能力都占有相对优势， 因此首先采用分析师

关注衡量市场对人力资本释放信息的关注； 研报由证

券公司研究所发布， 主要对证券及相关产品的价值，
或者影响其市场价格的因素进行分析， 然后采用研报

关注衡量市场对人力资本信息的关注； 最后， 由于机

构投资者其信息挖掘能力比较强， 更能够发现人力资

本背后隐含的信息， 同时机构投资者的进入会引起其

他投资者的关注， 进一步强化信息传递作用， 鉴于机

构投资者在市场信息搜集和传递方面的优势， 采用机

构投资者增持比例分析信息传递的中介作用。 每年分

８４
① 受篇幅所限， 后续部分实证结果未在文中展示， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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别将分析师关注度、 研报关注度和机构增持比例按照

中位数分组， 高于中位数的赋值 １， 反之赋值 ０， 回

归结果见表 ７。 Ｈ×Ｃ 的回归系数至少在 ５％的水平上

显著为正， 例如人力资本和分析师关注度的交互项对

超额收益率的回归系数为 ０􀆰 ２８４， 在 １％的水平上显

著， 人力资本与研报关注交互项对超额收益率的回归

系数为 ０􀆰 ２４８， 在 １％的水平上显著， 人力资本与机

构投资者增持比例交互项对超额收益率的回归系数为

０􀆰 ００４， 在 １％的水平上显著， 说明人力资本所包含

的信息能够被市场关注， 投资者可以利用信息优势获

取超额收益。

表 ７ 信息传递机制

变量
分析师关注 （１） 研报关注 （２） 机构投资者增持比例 （３）

ｒｅｔ ＡＲ Ｙｒｅｔ ｒｅｔ ＡＲ Ｙｒｅｔ ｒｅｔ ＡＲ Ｙｒｅｔ

Ｈ×Ｃ
０􀆰 ２８４∗∗∗

（６􀆰 ８３）
０􀆰 ０１６∗∗∗

（５􀆰 ７９）
０􀆰 ０１８∗∗

（２􀆰 ７６）
０􀆰 ２４８∗∗∗

（５􀆰 ９７）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（４􀆰 ８９）
０􀆰 ０１２∗∗

（２􀆰 ５１）
０􀆰 ００４∗∗∗

（４􀆰 ５２）
０􀆰 ０００２∗∗∗

（３􀆰 ９４）
０􀆰 ０００３∗∗

（２􀆰 ５８）

Ｈ
０􀆰 ０７６∗∗

（２􀆰 ０７）
０􀆰 ００５∗

（１􀆰 ９８）
０􀆰 ０５６∗∗

（２􀆰 ６９）
０􀆰 ０５９
（１􀆰 ６１）

０􀆰 ００４
（１􀆰 ５０）

０􀆰 ０５３∗∗

（２􀆰 ５３）
０􀆰 ０５９
（１􀆰 ３５）

０􀆰 ００４
（１􀆰 ３４）

０􀆰 ０２９
（１􀆰 ２０）

Ｃ
０􀆰 １０６∗∗∗

（６􀆰 ６４）
０􀆰 ００９∗∗∗

（８􀆰 ０４）
０􀆰 ０１４
（１􀆰 ４９）

０􀆰 １１５∗∗∗

（７􀆰 １７）
０􀆰 ００９∗∗∗

（８􀆰 ４５）
０􀆰 ０１５
（１􀆰 ５８）

０􀆰 ０００２
（０􀆰 ３４）

０􀆰 ０００１
（０􀆰 ５３）

０􀆰 ００１∗

（１􀆰 ７８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

Ｆｉｒｍ⁃ｔｉｍｅ ｆｉｘ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

调整 Ｒ２ ０􀆰 ３２８ ６ ０􀆰 ３７０ ３ ０􀆰 ６２４ ６ ０􀆰 ３２７ ８ ０􀆰 ３６９ ３ ０􀆰 ６２４ ６ ０􀆰 ４２１ ３ ０􀆰 ４４４ ４ ０􀆰 ６４８ ９

Ｎｕｍｂｅｒ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９ １８ ２４９

五、 异质性分析

（一） 自身异质性

１􀆰 产权性质。
已有研究发现相对于非国有企业， 国有企业的工

作环境相对比较稳定， 国有企业的员工面临的工资粘

性更高、 调整成本更高， 因此国有企业中人力资本更

容易影响企业经营风险。 此外， 国有企业由于稳定的

员工就业环境， 员工在创造价值方面的积极性也相对

比较高。 因此， 本文检验产权性质在人力资本溢价中

的作用， 将样本根据产权性质分为国企和非国企， 国

企设为 １， 非国企设为 ０， 将企业产权性质加入回归

中。 人力资本与产权性质交互项的回归系数都在 ５％
的水平上显著为正， 说明相对非国有企业， 国有企业

中人力资本对股票收益的正向预测更显著。
２􀆰 融资约束的影响。
企业本身并不拥有劳动要素， 需要支付劳动成

本， 当企业面临的融资约束较大时， 企业调整员工的

压力会更大， 此时会放大人力资本调整成本和工资粘

性影响企业风险的作用。 因此， 检验融资约束在人力

资本溢价中的作用， 融资约束 （Ｓａ） 的计算参见前

人方法 （肖文和薛天航， ２０１９［４２］ ）， Ｓａ 值越大表明

企业面临的融资约束越大。 人力资本和融资约束交互

项的回归系数都为正， 显著性水平为 ５％， 说明人力

资本水平高的企业如果同时面临的融资约束较大， 融

资约束会通过放大调整成本和工资粘性影响企业风险

的途径而影响股票收益， 即融资约束在人力资本溢价

中发挥正调节作用。
３􀆰 披露职工信息的影响。
当企业披露职工信息时， 会向社会释放更多企业

信息， 其可能会放大人力资本通过信息传播影响股票

收益的渠道， 因此探索披露职工信息在人力资本溢价

中的作用， 将披露职工信息的企业设为 １， 不披露职

工信息的企业设为 ０。 人力资本和披露职工信息交互

项的回归系数都在 ５％的水平上显著为正， 说明披露

职工信息在人力资本与股票收益中发挥正调节作用。
（二） 外部环境异质性

１􀆰 经济政策不确定性。
采用经济政策不确定性 （ＥＰＵ） 衡量经济环境，

一方面， 当经济环境不稳定较大时， 员工会更加珍惜

现有工作， 自主离职的概率会下降， 且为保住就业会

更加努力工作从而有助于创造更高价值， 发挥正的调

节作用， 即 “激励作用”。 另一方面， 经济环境的不

稳定较大时， 员工离职的积极性会下降， 从而企业面

临的员工工资粘性会降低、 劳动调整成本也会相对降

低， 此时会弱化工资粘性和调整成本加大企业风险的

９４
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效应， 同时由于外部环境不稳定性较高， 投资不确定

性较高会降低投资者参与热情， 减少购买动力， 因此

发挥负的调节作用， 即 “抑制作用”。 结果发现， 人

力资本与经济政策不确定性交互项的回归系数都在 ５％
的水平上负显著， 例如人力资本与经济政策不确定性

交互项对累计超额收益的回归系数为－０􀆰 ００１， 显著性

水平为 １％， 说明经济政策不确定性在人力资本影响股

票收益中发挥负的调节作用， 即 “抑制作用”。
２􀆰 劳动市场异质性。
劳动市场发育程度影响企业雇员成本、 员工工作

积极性等， 一线城市中劳动力资源充裕， 特别是高素

质人才涌向一线城市， 使得高素质人才之间竞争更激

烈， 不但企业面临的劳动调整成本和工资粘性相对较

低， 且人力资本工作积极性比较高， 即劳动市场规模

不但影响企业调整员工的频率和成本， 且影响员工积

极性。 因此， 检验劳动市场规模异质性对人力资本溢

价的影响， 根据新一线城市研究所对城市的分类， 将

位于一线城市的企业设为 ０ （北京、 上海、 广州和深

圳为一线城市）， 位于非一线城市的企业设为 １。 结

果发现城市分类变量与人力资本的交乘项回归系数都

显著为正， 例如人力资本与城市分类交互项对平均超

额收益的回归系数为 ０􀆰 ０００ ２， 在 ５％的水平上显著为

正， 说明当企业处于非一线城市时， 人力资本对股票

收益的影响更显著。

六、 结　 语

本文以人力资本在股票市场表现为切入点， 通过

“市场表现—形成机制—内外环境差异” 的逻辑， 完

整清晰地揭示了人力资本在股票市场中的作用。 通过

回归和分组检验发现在中国 Ａ 股市场存在人力资本

溢价， 且人力资本是影响股票收益的风险因子。 人力

资本通过三条渠道影响股票收益： 调整成本和工资粘

性的差异使得人力资本水平影响企业经营风险， 即人

力资本通过风险渠道影响股票收益； 采用 ＲＯＡ、 托

宾 Ｑ 和 ＴＦＰ 从不同角度衡量企业价值， 发现人力资

本水平越高越有助于提升企业内部绩效、 助力企业发

展和提高 ＴＦＰ， 即人力资本通过影响企业价值从而作

用于股价； 采用分析师关注、 研报关注以及机构投资

者增股比例衡量市场关注， 发现人力资本能够引起市

场关注， 市场关注发挥信息传递作用， 即人力资本通

过释放信息引起市场投资者关注而影响股票收益。
人力资本溢价受企业内外环境影响。 相对于非国

有企业， 国有企业中人力资本更容易通过风险渠道和

价值渠道影响股票收益； 融资约束会通过放大企业经

营风险的途径正向调节人力资本与股票收益的关系；
当企业披露职工信息时， 其会放大人力资本通过信息

传播影响股票收益的渠道， 在人力资本影响股票收益

中发挥正向调节作用。 经济政策不确定性通过缓解企

业经营风险、 减少投资者购买动力而负向调节人力资

本与股票收益； 相对于一线城市， 非一线城市劳动力

市场规模较小， 劳动力市场规模不但影响企业调整员

工的频率和成本， 且影响员工积极性， 处于非一线城

市的企业其人力资本与股票收益的关系更显著。
遵循金融市场客观规律， 科学合理有效利用金融

市场实现资产保值增值是未来投资者必走之路， 因此

对投资者而言， 在识别具有增长潜力的企业时除了考

虑资本相关要素还需要考虑人力资本的作用， 只有真

正具有增长潜力的企业才能使投资者获得超额收益。
此外， 劳动者要树立危机意识， 通过不断学习和积累

增强自身竞争力， 提高抵御风险能力、 降低被淘汰

概率。
对企业而言， 要加强人力资本管理， 在利用人力

资本创造价值的同时要防范其引发的潜在风险。 对政

府而言， 由于非财务信息在股价中发挥重要作用， 因

此监管部门要重视企业非财务信息的披露并做好严格

把关， 积极引导分析师挖掘劳动要素等非财务相关信

息， 增强市场透明度， 促进股票市场健康发展。 同

时， 政府在加大教育投入提升人力资本水平的同时要

优化人才结构， 充分利用人才红利， 这是高质量发展

落地生根的重要保障。
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产品市场竞争与商业类国有企业创新
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毛新述 于　 娜
ＭＡＯ Ｘｉｎ⁃ｓｈｕ ＹＵ Ｎａ

［摘　 要］ 在深化国有企业改革进程中， 明确外部市场机制对国有企业创新的作用， 对推进我国

的国有企业创新升级、 建设创新型国家具有重要的现实意义。 本文选取 ２０１５—２０２０ 年商业类国有企

业上市公司为研究样本， 从财力资源和人力资源两个维度， 实证检验了产品市场竞争对商业类国有企

业创新的影响。 结果表明， 产品市场竞争能显著促进商业类国有企业进行创新投入。 通过异质性分析

发现， 这种促进作用主要存在于商业一类国有企业中， 而在商业二类国有企业中不显著。 此外， 相较

于地方国有企业， 产品市场竞争对中央商业类国有企业创新的促进作用更强， 且主要体现在人力方面

的投入。 本文结论有利于明确国有企业创新受阻的痛点， 为推动国有企业分类改革背景下如何从外部

治理机制角度提高国有企业的创新动力提供参考。
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ＳＯＥｓ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｐｒｏｄｕｃｔ ｍａｒｋｅｔ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ　 Ｃｏｍｍｅｒｃｉａｌ ｓｔａｔｅ⁃ｏｗｎｅｄ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ　 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ
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一、 引言

在日益激烈的市场竞争环境下， 创新能力已成为

国家宏观经济发展与微观企业发展的核心驱动力。 作

为企业的外部市场特征， 产品市场竞争发挥着外部治

理作用， 能通过影响创新收益作用于创新 （何玉润

等， ２０１５［１］）， 是企业创新决策的重要影响因素。 自

Ｓｃｈｕｍｐｅｔｅｒ （１９４２） ［２］ 首先提出创新理论以来， 产品

市场竞争与创新的关系一直受学术界关注， 面对不同

竞争环境如何制定并实施创新决策也成为企业的难

题。 截至目前， 理论研究和实证研究均未对二者关系

得出一致结论： 一种观点是在激烈的产品市场竞争环

境中， 企业会为了获得或保持竞争优势而进行创新活

动， 即产品市场竞争与企业创新之间呈正相关关系；
另一种观点是激烈的产品市场竞争会加剧企业间的模

仿行为， 从而导致进行创新活动的企业获得的额外利

润减少， 降低创新积极性， 即产品市场竞争与企业创

新之间呈负相关关系。 在两个相悖观点下， 有学者认

为产品市场竞争对企业创新的影响存在区间效应， 二

者呈倒 Ｕ 型的非线性关系。 对二者关系的研究有利

于明确外部市场机制如何作用于企业创新， 结论的差

异性使学者不断细化研究场景， 关注新型市场和转型

国家背景下二者的关系， 探究我国在创新型国家建设

中产品市场竞争对企业创新的影响， 也未得出一致

结论。
产品市场竞争与企业创新的关系依赖于具体的市

场条件和环境 （Ａｇｈｉｏｎ 等， ２００５［３］ ）， 相较于西方发

达国家， 中国的市场经济形成与发展历史较短， 市场

竞争不够充分， 产业结构也不够成熟 （何玉润等，
２０１５［１］）， 这必然会导致基于中国与西方发达国家两

种市场环境下的研究结果有所不同。 即使同样基于中

国的市场环境， 国内学者的研究结论也存在较大差

异， 特殊的产权制度背景便是原因之一， 不完善的市

场经济体制和法治环境增加了二者关系的复杂性

（刘胜强和刘星， ２０１０［４］ ）。 作为国民经济发展的中

坚力量， 国有企业具有良好的创新资源和政策优势，
应在提升自主创新能力方面发挥表率作用， 但现有结

合产权性质探究二者关系的研究普遍认为， 国有企业

的创新动机及其对产品市场竞争的敏感性均低于民营

企业。 在同一市场环境下， 相较于民营企业， 总体上

国有企业创新步履迟缓的问题更为突出， 如何提高国

有企业的创新水平已成为推进国家现代化、 建设创新

型国家进程中亟需回答的问题。 具体地， 外部市场竞

争机制对国有企业创新是促进还是抑制作用？ 作用是

否得到有效发挥？ 又受到哪些因素的影响？ 对以上问

题的回答有助于明确国有企业创新受阻的痛点和创新

水平提升的着力点， 以探寻推进国有企业在外部治理

机制下创新发展的思路。
２０１５ 年， 《中共中央、 国务院关于深化国有企业改

革的指导意见》 （下文简称 “ 《指导意见》 （２０１５）”） 提

出， 将国有企业依据主营业务及核心业务范围分为公

益类与商业类， 推动国有企业同市场经济深入融合，
并要求商业类国有企业根据市场化要求进行商业运

作。 相较于公益类国有企业， 商业类国有企业更兼具

经济性和社会性的双重属性特征， 外部市场机制在其

公司治理中发挥更重要的作用， 企业战略与决策的制

定、 执行要更加考虑外部市场环境。 因此， 本文选取

２０１５—２０２０ 年商业类国有企业上市公司为研究样本，
从财力和人力两个维度， 实证检验产品市场竞争对商

业类国有企业创新的影响， 发现产品市场竞争对商业

类国有企业的创新投入具有正向效应， 该结论在缓解

内生性问题后依然稳健。 通过异质性分析， 本文发现

这一正向效应仅在商业一类企业中显著； 此外， 产品

市场竞争对中央商业类国有企业创新投入的促进作用

显著强于地方国企， 且该差异主要体现在人力资源

维度。
本文可能的贡献有以下三点： 第一， 丰富了外部

市场竞争机制作用及企业创新影响因素相关领域的研

究。 国内结合产权性质探究二者关系的研究较少， 且

大多集中在产品市场竞争对民营企业和国有企业创新

的差异性上， 鲜有针对某一类产权性质企业的聚焦性

研究。 本文针对国有企业， 并聚焦国有企业分类背景

下的商业类国企， 丰富了中国独特的产权性质场景下

对竞争与创新关系研究的经验证据。 第二， 区分国有

企业的功能与行政层级， 明确国有企业创新资源丰富

但创新动力不足的痛点， 对理解国有企业在双重属性

间相平衡的重要性具有现实意义， 为如何提高国有骨

干企业的创新动力提供思路。 第三， 现有采用企业创

新投入指标的文献， 大多仅关注企业在创新领域投入

金额的强度， 本文结合人才强国背景下国有企业人才

工作创新实践， 从财力和人力两个维度观测国有企业

的创新动态。

二、 文献回顾与假设提出

产品市场竞争作为企业的外部治理机制， 是企业
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创新的重要影响因素之一。 一方面， 产品市场竞争对

企业创新存在正面影响： 第一， 从 “资源基础观”
的角度， 竞争加剧带来的资源稀缺会使企业为了存续

进行创新。 拥有稀缺、 有价值且难以被替代的异质性

资源是企业竞争优势的主要来源 （Ｂａｒｎｅｙ， １９９１［５］ ），
企业可以通过创新活动获得异质性资源， 实现产品差

异化或成本大幅下降， 从而实现生产率的提高和利润

的增加 （Ｎｉｃｋｅｌｌ， １９９６［６］ ）； 第二， 从代理成本的角

度， 激烈的市场竞争环境使公司面临更高的接管风险

（Ｃｏｒｎａｇｇｉａ 等， ２０１３［７］）， 管理层出于对未来职业生

涯和声誉的考虑， 会更加注重能使企业获得持续竞争

力的创新活动。 同时， 所处市场环境的竞争程度越

高， 企业信息透明度就越高 （Ｖｅｒｒｅｃｃｈｉａ 和 Ｗｅｂｅｒ，
２００６［８］）， 外部投资者及其他利益相关者的监督成本

更低、 效率更高， 约束机制更强， 这也会降低代理成

本， 抑制管理层为构建 “企业帝国” 或追求超额在

职消费， 而削减风险较高的创新投资成本 （王靖宇

等， ２０１９［９］）； 第三， 随着竞争程度的加大， 企业会

相互间形成 “知识竞赛”， 通过创新可以使企业在竞

赛中占上风 （ Ａｒｒｏｗ， １９６２［１０］ ）。 张宏亮和王靖宇

（２０１８） ［１１］认为企业间在竞争时存在 “学习效应”，
竞争的加剧会激励企业参考行业中的标杆企业来调整

自身创新活动， 提高创新水平。 另一方面， 产品市场

竞争对企业创新也存在负面影响： 首先， 创新所需投

入多， 且其成功与否具有较大的不确定性。 当竞争变

得激烈时， 市场上产品及技术更新迭代的速度变快，
创新成果被模仿或替代的概率变大 （ Ｇｒｏｓｓｍａｎ 和

Ｈｅｌｐｍａｎ， １９９１［１２］）， 这会导致创新企业通过创新活

动获得的净收益减少。 收益与风险的不对称会抑制企

业的创新积极性， 转而对其他企业的创新成果进行模

仿甚至剽窃。 第二， 创新具有周期长、 投入大、 风险

高的特性， 这使一部分企业对其 “望而却步”。 相较

于竞争环境中的企业， 垄断企业的市场占有率高， 融

资能力强， 更能承受创新所需要的高额研发投入及较

强的风险承担能力 （Ｓｃｈｕｍｐｅｔｅｒ， １９４２［２］）。
由此， 理论上产品市场竞争对企业创新的影响存

在两面性。 那么， 产品市场竞争对企业创新的正负影

响是否同时存在？ 若同时存在， 哪种影响占主导， 又

与什么因素有关？ 这决定了产品市场竞争对企业创新

表现为促进作用还是抑制作用。 国内外学者对二者关

系展开大量的实证检验， 主要结论可分为以下三类：
Ｎｉｃｋｅｌｌ （１９９６） ［６］、 骆品亮 （１９９８） ［１３］、 孙晓华和田

晓芳 （２０１０） ［１４］、 何玉润等 （２０１５） ［１］、 陈硕和李涛

（２０１８） ［１５］及王靖宇等 （２０１９） ［９］ 分别利用国内外数

据， 发现产品市场竞争与企业创新之间呈正相关关

系； Ｈｏｒｏｗｉｔｚ （ １９６２ ） ［１６］、 Ｂｌｕｎｄｅｌｌ 等 （ １９９９ ） ［１７］、
刘国新和万君康 （１９９７） ［１８］ 及 Ｃｒｅｐｏｎ 等 （１９９８） ［１９］

则发现市场集中度能促进企业进行创新活动， 垄断地

位的公司更有可能进行创新， 即产品市场竞争与企业

创新呈负相关关系。 此外， 还有一些学者发现， 产品

市场竞争与企业创新之间并非简单的线性关系， 而是

存在最优临界值的倒 Ｕ 型关系 （ Ｓｃｈｅｒｅｒ， １９６７［２０］；
Ｌｅｖｉｎ 等， １９８５［２１］； Ａｇｈｉｏｎ 等， ２００５［３］； 平新乔和周

艺艺， ２００７［２２］； 田原等， ２０１３［２３］； 李健等， ２０１６［２４］；
沈建叶， ２０１６［２５］； 徐晓萍等， ２０１７［２６］）。

自 《指导意见》 （２０１５） 提出分类推进国企改革

以来， 中央政府积极响应， 地方各级政府也结合实际

逐步划分所辖地域内国有企业类别。 其中， 将主要目

标为保障民生、 服务社会、 提供公共产品和服务的国

有企业界定为公益类； 将按照市场化要求实行商业化

运作的国有企业界定为商业类。 与公益类国有企业提

高公共服务效率和能力的考核重点不同， 对于商业类

国有企业， 重点考核企业经营业绩指标、 国有资产保

值增值和市场竞争能力。 因此， 相较公益类国有企

业， 商业类国有企业的外部治理机制更具有不可替代

性， 且作用发挥更加明显。 此外， 国务院宣布对中央

企业的经营业绩考核新增研发经费投入强度和营业收

入利润率两大指标， 并于 ２０２０ 年起实施。 对国有企

业创新能力的重视， 更加剧了产品市场竞争对商业类

国有企业创新的影响效应。
产品市场竞争对企业创新作用的发挥有赖于具体

的市场条件和环境： Ａｇｈｉｏｎ 等 （２００５） ［３］ 认为在竞争

总体较弱的初始时期， 企业的利润会随着竞争的加剧

而减少， 此时企业为改善盈利会表现出 “逃离效

应”， 即通过创新行为获取异质性资源来逃离当前的

竞争环境； 当竞争过于激烈时， 企业会因承担大量研

发成本但创新净收益减少而降低创新投入， 表现出

“熊彼特效应”。 在复杂多变的行业环境和企业相对

竞争优势中， “熊彼特效应” 和 “逃离效应” 会进行

博弈 （张杰等， ２０１４［２７］）， 不同的市场环境会导致博

弈产生不同的结果。 中国的市场经济形成与发展历史

较西方发达国家 （地区） 短， 产业结构尚未成熟，
这导致国内的市场竞争并不十分充分 （何玉润等，
２０１５［１］）。 进一步地， 相较于民营企业， 本文所研究
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的商业类国有企业具有一定的行政性， 且部分企业由

于承担特殊使命， 存在所处行业进入壁垒较高甚至寡

头垄断的现象， 这加剧了产品市场竞争的不充分性。
因此， 商业类国有企业目前所处的市场环境更接近

Ａｇｈｉｏｎ 等 （２００５） ［３］ 所描述的总体竞争较弱的阶段，
在这一环境下， 竞争会激发企业的创新意愿， 促使企

业为取得异质性资源而加大创新投入， 以增强自身竞

争力， 逃离现有竞争环境。 即两个效应经过博弈后，
企业的表现会更倾向于 “逃离效应”。 加之 ２００８ 年我

国出台 《中华人民共和国专利法》 并经过多次修订，
知识产权制度的完善使企业自身研发成果的独有权得

到更好保护， 这在一定程度上缓解了企业对技术创新

溢出的担忧 （赵娜和王博， ２０１６［２８］ ）， 从而激发其为

应对市场竞争进行创新。 基于此， 本文提出假说：
Ｈ１： 产品市场竞争越激烈， 商业类国有企业越

有动机加大创新投入。

三、 研究设计

（一） 样本筛选与数据来源

中共中央、 国务院于 ２０１５ 年 ９ 月印发 《指导意

见》 （２０１５）， 提出将国有企业按功能分为商业类和

公益类。 同年 １２ 月， 国资委、 财政部、 发改委根据

《指导意见》 （２０１５） 有关要求， 联合对外发布 《关
于国有企业功能界定与分类的指导意见》， 准确界定

不同国有企业功能。 鉴于数据的可得性， 本文以

２０１５—２０２０ 年的商业类国有企业上市公司为初始研

究对象， 并按以下原则对样本进行处理： （１） 剔除

已经退市或被暂停上市的公司； （２） 剔除 ＳＴ、 ＰＴ 等

被特殊处理的公司； （３） 剔除连续变量存在数据缺失

的样本。 本文使用的数据主要来自国泰安 （ＣＳＭＡＲ）
数据库并由 ｉＦｉｎＤ 数据库作补充， 部分变量数据通过

手工计算而得。 为避免极端值影响， 本文在进行回归

分析时， 对样本中所有连续变量的前 １％及后 ９９％进

行缩尾 （Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ） 处理， 最终的样本包含 ３ ４１４ 个

公司－年观测值。
（二） 主要变量定义

１􀆰 企业创新。
参考相关文献， 本文采用企业创新投入强度反映

企业的创新情况。 借鉴徐晓萍等 （２０１７） ［２６］、 何欢浪

和蔡琦晟 （２０１９） ［２９］的做法， 使用研发投入与营业收

入的比值测度企业当年的 Ｒ＆Ｄ 金额投入强度， 采用

研发人员与员工人数的比值 （研发人员占比） 测度

企业的人力投入。 为扩大数据的量纲， 本文将这两个

变量均乘以 １００ 倍， 度量企业在财力和人力方面的创

新投入强度。
国内外相关文献对于企业创新活动的衡量多采用

研发投入强度和体现创新产出的专利及其激励数量，
本文未采用专利数量衡量企业创新行为的原因主要有

以下三点： 第一， 国内将专利分为实用新型、 外观设

计和发明专利， 其中只有发明专利能为企业带来真正

的竞争优势， 是企业的实质性创新 （黎文靖和郑曼

妮， ２０１６［３０］）。 但就目前来看， 即使国内大多数企业

的创新能力已有显著提升， 自主创新能力仍相对于发

达国家企业较弱， 模仿和学习创新较为普遍， 专利尤

其是发明专利的数量较少。 第二， 采用专利数量衡量

企业创新活动， 忽略了企业未申请或已申请但尚未受

理的非专利技术， 代理变量反映不全面。 对于我国企

业而言， 创新成果很多并不以专利的形式呈现。 同时

部分企业出于对技术创新溢出效应的担忧， 会避免将

创新成果申请专利以使创新收益为企业专门所有

（龚红和骆金箭， ２０１８［３１］ ）， 故专利只能体现企业的

部分创新成果。 第三， 现有文献多从专利的申请数

量、 授予量或引用次数衡量创新产出 （孟庆斌等，
２０１９［３２］）， 但这三种衡量方式都存在一定弊端。 其

中， 专利引用次数的数据较难获取； 上市公司专利的

申请数量和授予量虽然会由专利局披露， 但企业从申

请专利到被授予经历的时间较长， 当年申请到的专利

并非企业当期的创新成果———发明专利通常在两年以

上， 非发明专利也在一至两年———时间上的滞后及其

不确定性会导致实证结果的可信度降低。
综上， 本文并未采用专利数量测度创新产出来反映

企业的创新活动， 而采用更能体现企业创新动机及创新

决策实施情况的创新投入强度， 反映企业的创新动态。
２􀆰 产品市场竞争。
本文的主要解释变量是产品市场竞争， 借鉴柯东

昌 （２０１２） ［３３］、 孙菁和李琳 （２０１８） ［３４］的做法， 采用

以营业收入为基础计算的赫芬达尔指数 （ＨＨＩ） 衡

量。 ＨＨＩ 越大， 表明企业所处行业的产品市场具有

越高的垄断程度， 即产品市场竞争程度越低， 故 ＨＨＩ
是产品市场竞争的反指标。 为方便分析， 本文对 ＨＨＩ
取负数作为产品市场竞争程度的代理变量。

（三） 实证模型

为了检验产品市场竞争对商业类国有企业创新的

影响， 本文构建基本回归模型如下：
５５
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ＲＤＩｎｖ＝α０＋α１Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ＋α２Ｓｉｚｅ＋α３Ａｇｅ＋α４Ｌｅｖ
＋α５ＲＯＡ＋α６Ｃａｓｈ＋α７Ｇｒｏｗｔｈ＋α８Ｆｉｘ

＋α９Ｈｏｌｄｔｏｐ１＋α１０Ｄｕａｌ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ｖ （１）

其中： ＲＤＩｎｖ 表示企业当年在财力和人力上的创新投

入强度， 分别用企业当年的 Ｒ＆Ｄ 金额投入强度

（ＲＤｒａｔｉｏ） 及研发人员占比 （ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ） 测度；
自变量 （Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ） 表示产品市场竞争， 采用 ＨＨＩ

的负值测度； 借鉴已有文献 （何玉润等， ２０１５） ［１］，
其他控制变量包括企业规模 （Ｓｉｚｅ）、 企业设立年限

（Ａｇｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 总资产收益率 （ＲＯＡ）、
现金流量 （Ｃａｓｈ）、 成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 固定资产占

比 （Ｆｉｘ）、 第一大股东持股占比 （Ｈｏｌｄｔｏｐ１） 及两职

合一 （Ｄｕａｌ）。 此外， 还包括年度哑变量 （Ｙｅａｒ） 以

控制年度因素带来的影响。 ｖ 表示残差项。
本文实证模型中各变量的具体定义如表 １ 所示。

表 １ 变量及定义

变量分类 变量名称 符号 定义

被解释变量 企业创新

ＲＤｒａｔｉｏ
Ｒ＆Ｄ 金额投入强度＝（研发投入 ／ 营业收入） ×１００， 反映企业在财力上的创新投

入强度

ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ
研发人员占比＝ （研发人员数量 ／ 员工总数） ×１００， 反映企业在人力上的创新

投入强度

解释变量 产品市场竞争 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ －ＨＨＩ， 其中 ＨＨＩ＝ ∑（Ｘｉ ／ Ｘ） ２， Ｘ ＝ ∑ Ｘｉ， Ｘｉ 为产业内企业 ｉ 的营业收入

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ ｌｎ（期末总资产）

企业设立年限 Ａｇｅ ｌｎ（企业设立年限＋１）

资产负债率 Ｌｅｖ 期末总负债 ／ 总资产

总资产收益率 ＲＯＡ 净利润 ／ 期末总资产

现金流量 Ｃａｓｈ 期末货币资金 ／ 总资产

成长性 Ｇｒｏｗｔｈ 营业收入增长率＝（期末营业收入－期初营业收入） ／ 期初营业收入

固定资产占比 Ｆｉｘ 期末固定资产 ／ 总资产

第一大股东持股占比 Ｈｏｌｄｔｏｐ１ （第一大股东持股 ／ 总股数）×１００

两职合一哑变量 Ｄｕａｌ 若董事长与总经理兼任， 则取 １； 否则取 ０

年度哑变量 Ｙｅａｒ 控制年度因素的影响

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计与分析

表 ２ 是相关变量用于回归数据的描述性统计结

果。 其中， 样本企业中 ＲＤｒａｔｉｏ 的最大值为 ２１􀆰 ８３，
最小值仅为 ０􀆰 ０１， 均值为 ３􀆰 ３７９， 标准差为 ３􀆰 ３１１，
这表明商业类国有企业整体研发投入金额相对于营业

收入不高， 且存在较大差异。 变量 ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ 的相

关值表明： 样本企业中研发人员占比最大值为

６０􀆰 ０５％， 最小值为 ０􀆰 ０８％， 反映出样本中不同企业

对于创新的人力投入差距较大， 除了同行业企业的创

新决策差异， 这也与企业的主业所处领域有关。 赫芬

达尔指数均值为 ０􀆰 ０９８， 标准差为 ０􀆰 １０９， 变异系数

达到 １１１􀆰 ２２％， 离散程度较高。 在控制变量方面，
资产负债率最大值为 ０􀆰 ９６， 最小值为 ０􀆰 ０７４； 第一大

股东持股比例均值为 ３８􀆰 １８％； 成长性均值为 ０􀆰 １１９，
即商业类国有企业的营业收入增长率均值为 １１􀆰 ９％。
此外， 企业的盈利能力 （ＲＯＡ）、 现金流与固定资产

等在样本公司间也存在较大差异。

表 ２ 变量描述性统计

变量符号 样本量 均值 标准差 中位数 最大值 最小值

ＲＤｒａｔｉｏ ３ ４１４ ３􀆰 ３７９ ３􀆰 ３１１ ２􀆰 ８９０ ２１􀆰 ８３０ ０􀆰 ０１０

ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ ３ ４１４ １２􀆰 ７５０ １１􀆰 ２７０ １０􀆰 ３５０ ６０􀆰 ０５０ ０􀆰 ０８０

ＨＨＩ ３ ４１４ ０􀆰 ０９８ ０􀆰 １０９ ０􀆰 ０６４ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０１５

Ｓｉｚｅ ３ ４１４ ２３􀆰 ０００ １􀆰 ４０６ ２２􀆰 ８７０ ２７􀆰 ３３０ ２０􀆰 ２２０

６５
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变量符号 样本量 均值 标准差 中位数 最大值 最小值

Ａｇｅ ３ ４１４ ３􀆰 ０４０ ０􀆰 ２５３ ３􀆰 ０４５ ３􀆰 ６１１ ２􀆰 ０７９

Ｌｅｖ ３ ４１４ ０􀆰 ４８７ ０􀆰 １９６ ０􀆰 ４９６ ０􀆰 ９６０ ０􀆰 ０７４

ＲＯＡ ３ ４１４ ０􀆰 ０２８ ０􀆰 ０４７ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 １８７ －０􀆰 １９０

Ｃａｓｈ ３ ４１４ ０􀆰 ０４８ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０４７ ０􀆰 ２５０ －０􀆰 １３９

Ｇｒｏｗｔｈ ３ ４１４ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ２３０ ０􀆰 ０７９ ２􀆰 ８２２ －０􀆰 ５２２

Ｆｉｘ ３ ４１４ ０􀆰 ２４１ ０􀆰 １７１ ０􀆰 ２０２ ０􀆰 ７６５ ０􀆰 ００４

Ｈｏｌｄｔｏｐ１ ３ ４１４ ３８􀆰 １８０ １４􀆰 ５８０ ３６􀆰 ６２０ ７７􀆰 ８８０ １０􀆰 ８９０

Ｄｕａｌ ３ ４１４ ０􀆰 ９０８ ０􀆰 ２８９ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００

（二） 主检验结果

表 ３ 报告了模型 （１） 的回归结果。 列 （１）、 列

（２） 分别列示了产品市场竞争对企业创新的财力和

人力投入强度的影响。 由表可知， 因变量 ＲＤｒａｔｉｏ 与

ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ 均与产品市场竞争在 １％的水平上显著

正相关， 表明当产品市场竞争强度增大时， 商业类国

有企业的创新投入无论在财力还是人力上都有显著增

加， 该结论支持本文假设。 在控制变量方面， 企业的

规模、 设立年限、 第一大股东持股比例及固定资产占

比与商业类国有企业创新的财力和人力投入均显著负

相关； 资产负债率与 Ｒ＆Ｄ 金额投入强度显著负相关，
而与研发人员占比无显著关系。

表 ３ 产品市场竞争与商业类国有企业创新

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
５􀆰 ２１９∗∗∗

（６􀆰 ０４９）
１５􀆰 ２１２∗∗∗

（４􀆰 ９４５）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ２７０∗∗∗

（－３􀆰 ３７４）
－１􀆰 １４５∗∗∗

（－３􀆰 ８４９）

Ａｇｅ
－２􀆰 ２６９∗∗∗

（－４􀆰 ７８８）
－５􀆰 ０８８∗∗∗

（－３􀆰 １０３）

Ｌｅｖ
－２􀆰 ７６９∗∗∗

（－４􀆰 １７５）
－２􀆰 ９４４

（－１􀆰 ２２７）

ＲＯＡ
－４􀆰 １８３∗

（－１􀆰 ９１０）
２􀆰 ２３９

（０􀆰 ３１６）

Ｈｏｌｄｔｏｐ１
－０􀆰 ０３０∗∗∗

（－３􀆰 ９８３）
－０􀆰 ０５４∗∗

（－２􀆰 １４３）

Ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 １６５

（－０􀆰 ８３４）
０􀆰 ２５７

（０􀆰 ４３７）

Ｆｉｘ
－４􀆰 ０１３∗∗∗

（－６􀆰 ８２７）
－１７􀆰 ５３０∗∗∗

（－８􀆰 ２７１）

Ｃａｓｈ
０􀆰 ４４９

（０􀆰 ３６８）
－３􀆰 １４０

（－０􀆰 ６９８）

Ｄｕａｌ
０􀆰 ２６６

（１􀆰 １１４）
１􀆰 ４３６∗

（１􀆰 ６５５）

续前表

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２）

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３４１４ ３４１４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １８６ ０􀆰 １６４

　 　 注： 括号内为稳健性修正后得到的 ｔ 值； ∗、 ∗∗和∗∗∗分别表示在

１０％、 ５％和 １％的水平上显著； 标准误差经过公司层面 Ｃｌｕｓｔｅｒ 调整。
下同。

（三） 稳健性检验

１􀆰 滞后一期解释变量。
产品市场竞争与企业创新之间可能存在互为因果

的关系， 为缓解由此导致的内生性问题， 参考柯东昌

（２０１２） ［３３］的研究， 本文将产品市场竞争程度滞后一

期的变量 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎｔ－１代入模型进行回归。 此外， 为

充分发挥控制变量用于减少遗漏变量的作用， 同时避

免仅滞后产品市场竞争程度后系数可能有偏的问题，
本文在缓解互为因果导致的内生性问题上， 还借鉴何

玉润 （２０１５） ［１］、 龚红和骆金箭 （２０１８） ［３１］ 的做法，
将控制变量在内的所有解释变量均滞后一期进行回

归。 将滞后一期的解释变量代入模型的回归结果如表

４ 所示， 结论保持不变。

表 ４ 滞后一期解释变量的回归结果

ＲＤｒａｔｉｏｔ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏｔ

（１） （２）

Ｐａｎｅｌ Ａ： 产品市场竞争滞后一期

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎｔ－１
４􀆰 ９５４∗∗∗

（６􀆰 ０３７）
１４􀆰 ０２９∗∗∗

（４􀆰 ８００）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓｔ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ４１４ ３ ４１４

７５
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ＲＤｒａｔｉｏｔ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏｔ

（１） （２）

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １８４ ０􀆰 １６２

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 控制变量在内的所有解释变量均滞后一期

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎｔ－１
４􀆰 ９１１∗∗∗

（５􀆰 ５４６）
１３􀆰 ８４４∗∗∗

（４􀆰 ３３０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓｔ－１ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ０９５ ３ ０９５

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １９０ ０􀆰 １６３

　 　 注： 为节省篇幅， 稳健性检验部分的控制变量由 Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示。

２􀆰 引入工具变量。

①　 参照唐清泉等 （２０１１） 对高科技行业的分类， 本文按 ２０１２ 年行业分类标准， 将 “文教、 工美、 体育和娱乐用品制造业” “化学原料及化学

制品制造业” “医药制造业” “化学纤维制造业” “计算机、 通信和其他电子设备制造业” “仪器仪表制造业” “软件和信息技术服务” 划为

高科技行业， 其余行业划为非高科技行业。
②　 根据我国 １９８６ 年 “七五” 计划的分类标准， 将地区分为东部地区、 中部地区和西部地区。

为进一步缓解模型中潜在的内生性问题， 本文引

入工具变量， 利用两阶段最小二乘法重新回归。 行业

年度进口关税税率的降低减小了我国的进口贸易壁

垒， 会导致国外竞争对手对国内市场的渗透， 引发企

业竞争环境的加剧 （Ｖａｌｔａ， ２０１２［３５］ ）。 因此， 行业

年度进口关税税率的降低与企业面临的产品市场竞争

程度正相关， 但与企业的创新无直接关系。 本文引入

“行业年度进口关税税率的降低” 这一外生变量 Ｃｔａｘ
作为模型检验的工具变量。 表 ５ 列 （１） 是第一阶段

工具变量对产品市场竞争的回归结果， 列 （２）、 列

（３） 是消除产品市场竞争的内生影响后对企业创新

回归的结果， 变量 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ 系数仍显著为正， 支

持本文假设。

表 ５ 工具变量 ２ＳＬＳ 回归结果

第一阶段 第二阶段

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２） （３）

Ｃｔａｘ
０􀆰 ０６９∗∗∗

（１２􀆰 ９０４）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
１４􀆰 １７９∗∗∗

（５􀆰 ６２６）
２２􀆰 ５１３∗∗∗

（２􀆰 ６８５）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ４１０ ３ ４１０ ３ ４１０

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １１０ ０􀆰 １０１ ０􀆰 １６３

　 　 ３􀆰 改变关键变量的度量方式。
首先， 将产品市场竞争的代理变量替换为以主营

业务收入为基础计算的－ＨＨＩ， 对模型重新回归 （柯
东昌， ２０１２［３３］）， 结果与上文以营业收入为基础计算

的竞争代理变量相一致。 其次， 参考何玉润等

（２０１５） ［１］的做法， 用研发投入与总资产比值重新测

度 Ｒ＆Ｄ 金额投入强度， 结论仍保持不变。 具体的回

归结果见表 ６。

表 ６ 改变关键变量测度方式的回归结果

改变产品市场竞争测度
改变 Ｒ＆Ｄ 金额

投入强度测度

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ ＲＤｒａｔｉｏ＿ｃ

（１） （２） （３）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
２􀆰 ８６４∗∗∗

（６􀆰 ９７４）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ＿ｃ
４􀆰 ０７３∗∗∗

（６􀆰 ５３７）
１２􀆰 ７６３∗∗∗

（５􀆰 ６３０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ４１１ ３ ４１１ ３ ４１８

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １８４ ０􀆰 １６５ ０􀆰 ２２１

４􀆰 补充控制变量。
相较于非高科技企业， 处于高科技行业的企业具

有知识与技术密集性高、 竞争性和渗透性强的特点；
同时， 国家对高新技术企业的优惠政策也推动着企业

不断提高研发水平 （郑建明， ２０１６［３６］）。 因此， 处于

高科技行业的公司其产品市场竞争程度和创新能力普

遍较强。 另外， 某些行业内企业由于原材料供应制约

或储运成本过高等原因具有地域集群效应； 加之存在

地方保护营造人为区域壁垒， 一定程度上会影响一些

行业的市场集中度。 同时， 不同地区存在治理环境的

差异， 在金融发展、 法律保护、 政府干预等方面的差

异会造成企业行为的差异 （万华林和陈信元， ２０１０［３７］）。
因此， 为控制行业和地区的影响， 本文进一步加入高

科技行业变量 Ｈｉｔｅｃｈ （处于高科技行业①的企业赋值

为 １， 否则为 ０） 和地区②变量 Ａｒｅａ （东部地区为 １，

８５
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中部地区为 ２， 西部地区为 ３） 进行回归， 结果如表

７ 所示， 结论不变。

表 ７ 控制高科技行业变量和地区的回归结果

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
２􀆰 ５４８∗∗∗

（３􀆰 ７１９）
８􀆰 ７０８∗∗∗

（３􀆰 ３２７）

Ｈｉｔｅｃｈ
１􀆰 ６８７∗∗∗

（５􀆰 ９３６）
５􀆰 ３９５∗∗∗

（５􀆰 ４３３）

Ａｒｅａ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ０７４ ３ ０７４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ２２７ ０􀆰 ２２６

五、 异质性分析

通过以上分析本文发现， 商业类国有企业作为国

有企业中的创新主力军， 在面临产品市场竞争加剧时

会增加创新投入。 以往研究普遍认为， 国有企业的

“创新－竞争” 敏感性相较民营企业更弱 （何玉润等，
２０１５［１］； 沈建叶， ２０１６［２５］； 徐晓萍等， ２０１７［２６］ ）。
因此， 竞争对商业类国有企业创新的促进作用能否得

到充分发挥， 是改善国有企业创新现状的关键之一。
为探究商业类国有企业内部影响产品市场竞争作用发

挥的潜在因素， 本文就以上实证结论进行异质性分

析， 以期发现商业类国有企业创新不足的痛点所在，
为如何 “对症下药” 提升国有企业创新水平提供

参考。
（一） 基于商业类国有企业功能类别的异质性

分析

为推进商业类国有企业改革， 《指导意见》 （２０１５）
要求进一步细分主业处于充分竞争行业和领域的企业

（简称 “商业一类” ）， 与主业处于关系国家安全、
国民经济命脉的重要行业和重要领域、 主要承担重大

专项任务的企业 （简称 “商业二类” ） 两类。 对于

后者， 由于承担特殊使命， 受到国家较为严格的管

制， 所处行业的进入壁垒较高， 相对垄断的地位可能

会使企业产生自满自足的情绪 （Ｄｅｍｓｅｔｚ， １９６９［３８］ ），
增强经理人的惰性 （Ｍａｎｎ 和 Ｓｃｈｅｒｅｒ， １９７１［３９］ ）， 影

响企业的创新决策。 同时， 为保障国家安全与国民经

济发展， 国家对这部分企业给予更丰厚的政策优惠和

财政补贴， 政府的 “支持之手” 可能会削弱市场竞

争对企业的压力和刺激 （何玉润等， ２０１５［１］ ）。 综

上， 商业二类企业本身的创新需求及外部市场竞争的

治理作用都与商业一类存在明显不同。 那么， 竞争与

创新的关系是否会受这一客观差异的影响？ 具体地，
产品市场竞争对承担特殊使命的商业二类企业， 仍发

挥促进创新的外部治理作用吗？ 与在商业一类企业中

的作用发挥是否存在显著差异？
为探究这一问题， 本文根据 《指导意见》 （２０１５）

中对两种商业类国有企业的界定， 按 ２０１２ 年修订的

《上市公司行业分类指引》 中的门类及大类， 将主业

处于采矿业， 电力、 热力、 燃气及水生产和供应业，
房地产业， 文化、 体育和娱乐业四大门类， 及制造

业， 建筑业， 交通运输、 仓储和邮政业， 信息传输、
软件和信息技术服务业四大门类下部分大类的企业划

定为商业二类， 其他企业划定为主业处于充分竞争行

业和领域的商业一类， 对模型 （１） 分组回归。 表 ８
列示了商业一类与商业二类国有企业的异质性分析结

果。 可以发现， 产品市场竞争变量 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ 在列

（１）、 列 （２） 中均在 １％的水平上显著为正， 而在列

（３）、 列 （４） 中不显著， 表明产品市场竞争对创新

投入的促进作用仅在商业一类企业中显著存在。 受相

对垄断地位和政府 “支持之手” 的影响， 商业二类

国有企业的创新决策缺乏对外部产品市场竞争的敏

感性。

表 ８ 异质性分析： 商业一类与商业二类

商业一类 商业二类

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
９􀆰 ０１７∗∗∗

（４􀆰 ８５４）
２９􀆰 ２４１∗∗∗

（４􀆰 ４８７）
－０􀆰 ５５８

（－０􀆰 ６４９）
－０􀆰 １３９

（－０􀆰 ０４１）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ３１５∗∗

（－２􀆰 ４０５）
－１􀆰 ６６５∗∗∗

（－３􀆰 ４０６）
－０􀆰 ０５３

（－０􀆰 ５８２）
－０􀆰 ５３５

（－１􀆰 ４２９）

９５
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续前表

商业一类 商业二类

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２） （３） （４）

Ａｇｅ
－３􀆰 ３０５∗∗∗

（－５􀆰 ０４２）
－７􀆰 ３５７∗∗∗

（－３􀆰 ２４５）
－０􀆰 ２３５

（－０􀆰 ４０２）
０􀆰 ３９６

（０􀆰 １８２）

Ｌｅｖ
－２􀆰 ２３４∗∗∗

（－２􀆰 ７１６）
－１􀆰 ７０７

（－０􀆰 ５１２）
－２􀆰 ８６８∗∗

（－２􀆰 ４５０）
－２􀆰 ９３０

（－０􀆰 ８９２）

ＲＯＡ
－５􀆰 ５２５∗∗

（－２􀆰 ２４９）
０􀆰 ６５９

（０􀆰 ０７５）
－４􀆰 ５４５

（－１􀆰 １３６）
－１􀆰 ３９０

（－０􀆰 １３４）

Ｈｏｌｄｔｏｐ１
－０􀆰 ０３０∗∗∗

（－２􀆰 ７４６）
－０􀆰 ０６１∗

（－１􀆰 ６８１）
－０􀆰 ０１５∗

（－１􀆰 ８５０）
－０􀆰 ０２５

（－０􀆰 ８２７）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０９７

（０􀆰 ３４８）
０􀆰 ９４８

（１􀆰 １３３）
－０􀆰 ５５４∗∗∗

（－２􀆰 ６５０）
－０􀆰 ４９３

（－０􀆰 ６９１）

Ｆｉｘ
－５􀆰 ３６８∗∗∗

（－５􀆰 ８５８）
－２４􀆰 ０８７∗∗∗

（－７􀆰 ５９３）
－２􀆰 ０６０∗∗∗

（－３􀆰 ２３９）
－１０􀆰 １２７∗∗∗

（－３􀆰 ７８７）

Ｃａｓｈ
２􀆰 ２１７

（１􀆰 ３８９）
１􀆰 ５６６

（０􀆰 ２７３）
－２􀆰 ８９８∗∗

（－２􀆰 ０６１）
－１０􀆰 ５９２
（－１􀆰 ６３１）

Ｄｕａｌ
０􀆰 ３３８

（１􀆰 １５６）
１􀆰 ５０５

（１􀆰 ３６１）
０􀆰 １２２

（０􀆰 ３５２）
０􀆰 ７２９

（０􀆰 ６６３）

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２ ２００ ２ ２００ １ ２１４ １ ２１４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １９１ ０􀆰 １９６ ０􀆰 １１４ ０􀆰 ０８９

（二） 基于商业类国有企业行政层级的异质性

分析

２０ 世纪 ８０ 年代， 中国开始推行分权改革体制，
逐步形成了我国地方政府 （包括官员） 之间围绕

ＧＤＰ 增长率等定量指标进行的晋升锦标赛激励机

制， 该机制使地方官员的薪酬和晋升与地区 ＧＤＰ 等

考核指标结合在一起。 企业是地方经济的主体， 因

此在这一机制下， 地方政府及官员对辖区范围内企

业经营活动的干预意愿较强， 更会通过 “掠夺之

手” 赋予所辖国企相应的政策性负担， 使其有利于

自身的政治目标。 即地方国有企业受政府干预程度

较中央企业更强， 在对企业创新的影响上具体表现

为： 唯指标至上的地方政府官员为了表现出更好的

政绩， 会倾向于将投资资源配置到对当期生产提高

更具明显推动力的项目， 而对辖区内企业创新的补

贴投入减少 （陈德球等， ２０１６［４０］ ）， 尤其在晋升前

期， 这种意愿更加强烈。 政府对企业经营管理过多

的干预也会使政府的 “有形之手” 影响市场 “无形

之手” 的发挥， 进而影响市场竞争机制的有效性

（郑建明等， ２０１６［３６］ ）。 为探究竞争对企业创新的

作用是否会因中央和地方在晋升锦标赛机制背景下

的不同而存在差异， 本文区分商业类国有企业的行

政层级， 将样本根据实际控制人类型分为中央国有

企业和地方国有企业， 对模型 （１） 分组回归， 结

果如表 ９ 所示。
变量 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ 的列 （１）、 列 （３） 分别列示了

产品市场竞争对央企和地方国企在创新财力投入方面

的影响， 列 （２）、 列 （４） 列示了在人力投入方面的

影响。 由 Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ 的系数符号及显著性可知， 产

品市场竞争对企业创新的促进作用在不同行政层级的

国企中均存在。 无论中央还是地方商业类国有企业，
都会选择增加创新投入以应对外部日益加剧的竞争环

境。 在系数值的大小上， 通过组间系数差异检验发

现， 产品市场竞争对中央企业在人力方面的创新投入

显著大于地方国企， 而在财力方面无显著差异。 这一

结果表明， 随着产品市场竞争的加剧， 中央企业会更

积极地实施创新决策， 主要表现在更大幅度地提高企

业内研发人员的比重上； 而地方国企受政府干预和影

响， 外部市场竞争机制在促进企业创新这一作用上的

发挥相对不足。

０６
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表 ９ 异质性分析： 中央和地方

中央商业类国企 地方商业类国企

ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ ＲＤｒａｔｉｏ ＲＤｐｅｒｓｏｎｒａｔｉｏ

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ
６􀆰 ３６１∗∗∗

（４􀆰 ５２０）
２３􀆰 １３５∗∗∗

（４􀆰 １４０）
４􀆰 １０７∗∗∗

（３􀆰 ９１１）
８􀆰 ７９３∗∗∗

（２􀆰 ６２９）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ２９８∗∗∗

（－２􀆰 ８０３）
－１􀆰 １００∗∗

（－２􀆰 ５１９）
－０􀆰 ２６５∗∗

（－２􀆰 ２３０）
－１􀆰 １９２∗∗∗

（－３􀆰 ０１９）

Ａｇｅ
－２􀆰 ０４０∗∗∗

（－３􀆰 ４２９）
－５􀆰 ０７９∗∗

（－２􀆰 ０２１）
－１􀆰 ９５７∗∗∗

（－２􀆰 ６２８）
－２􀆰 ４３４

（－１􀆰 １７６）

Ｌｅｖ
－３􀆰 ６３６∗∗∗

（－３􀆰 ６０１）
－４􀆰 ２５０

（－１􀆰 ０８９）
－１􀆰 ９９４∗∗

（－２􀆰 ２８４）
－１􀆰 ２８９

（－０􀆰 ４５１）

ＲＯＡ
－７􀆰 ４８５∗∗

（－１􀆰 ９７３）
６􀆰 ７０８

（０􀆰 ５１９）
－１􀆰 ３８７

（－０􀆰 ５８４）
０􀆰 ９６２

（０􀆰 １３２）

Ｈｏｌｄｔｏｐ１
－０􀆰 ０２１∗

（－１􀆰 ９０３）
－０􀆰 ０３３

（－０􀆰 ７６９）
－０􀆰 ０３６∗∗∗

（－３􀆰 ５９６）
－０􀆰 ０７１∗∗

（－２􀆰 ４０９）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０３９

（０􀆰 １３４）
０􀆰 ０２９

（０􀆰 ０３４）
－０􀆰 ４１２∗

（－１􀆰 ９１７）
０􀆰 ３６４

（０􀆰 ４５２）

Ｆｉｘ
－４􀆰 ５９６∗∗∗

（－５􀆰 ０７９）
－２１􀆰 ８４６∗∗∗

（－６􀆰 ９４６）
－３􀆰 ０８６∗∗∗

（－３􀆰 ９９２）
－１２􀆰 ２３７∗∗∗

（－４􀆰 ３４５）

Ｃａｓｈ
０􀆰 ２５５

（０􀆰 １２９）
－１１􀆰 ３３７
（－１􀆰 ４８２）

０􀆰 ８６２
（０􀆰 ５８６）

３􀆰 ８５２
（０􀆰 ７８２）

Ｄｕａｌ
０􀆰 ２１４

（０􀆰 ４８６）
１􀆰 ８８０∗

（１􀆰 ７６８）
０􀆰 １１３

（０􀆰 ４０９）
０􀆰 ６３８

（０􀆰 ５８８）

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １ ４１７ １ ４１７ １ ９９７ １ ９９７

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ２３８ ０􀆰 ２３６ ０􀆰 １３７ ０􀆰 ０９９

六、 结语

产品市场竞争作为企业的外部市场特征， 是企业

创新的重要影响因素之一。 现有文献并未就产品市场

竞争与企业创新之间的关系得出一致结论， 对二者关

系的研究需要结合具体情境。 本文利用 ２０１５—２０２０
年我国商业类国有企业上市公司数据， 实证检验了产

品市场竞争对商业类国有企业创新的影响。 结果表

明， 产品市场竞争与商业类国有企业创新总体上呈正

相关关系， 激烈的产品市场竞争会促进商业类国有企

业加大创新投入， 提高研发金额投入强度和研发人员

比重。 但是， 这种正向效应仅存在于商业一类国有企

业中。 在考虑商业类国有企业的行政层级差异后本文

发现， 产品市场竞争对中央企业创新投入的促进作用

较地方国有企业更强， 且主要体现在人力投入方面，
一定程度上反映了国有企业的政策性负担会影响企业

创新及外部市场机制有效性的发挥。
国有企业拥有丰富的创新资源， 但创新积极性和

创新效率较低， 探究产品市场竞争对商业类国有企业

创新的影响， 对整合国有企业创新资源、 深化国有企

业改革并推动创新型国家的建设具有现实意义。 鉴于

以上研究结论， 本文提出以下建议：
第一， 在深化国有企业改革进程中， 要注意营

造开放、 公平的市场竞争环境， 保证国有企业创新

的外部作用机制正常运行， 实现 “以市场竞争促企

业创新， 以企业创新保竞争力” 的良性循环。 对于

商业二类企业所处的具有相对垄断地位的领域， 国

家应给予一定的政策支持， 进一步降低行业进入壁

垒， 扩大行业竞争空间。 第二， 适当拓展地方政府

和官员的考核维度， 不应仅局限于 ＧＤＰ 等短期绩效

指标为考核依据， 更要注重创新成果和创新绩效，
加强创新与考核的黏度。 第三， 进一步完善政府对

企业创新的补助、 优惠及金融扶持政策等相关制

度， 避免由于政府过度干预造成政治资源诅咒效

应， 提高信息的公开性和透明度， 降低代理成本。
同时， 政府应加强对受政策补助或资金补助企业的

效果反馈。 第四， 国家应完善知识产权相关的法律

法规， 增强对企业创新成果的保护， 减少技术创新

的溢出负效应， 为企业的创新边际收益提供一定保

障， 从而增强企业的创新意愿。
１６
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一、 引言

非正式制度与正式制度一同推进着社会与经济的

有序发展， 尤其是对于正式制度不甚完善而传统文化

浓厚的转型阶段国家， 非正式制度凭借其 “灵活性”
特征， 可能发挥着更为重要的作用。 在中国， 如果

忽略了博大精深、 代代相承的中华文化， 可能无法

全面理解中国企业决策行为的特征。 已有关于传统

文化对企业行为的影响， 大多聚焦在宗教文化 （陈
冬华等， ２０１３［１］； 毕茜等， ２０１５［２］ ）、 宗族文化 （潘
越等， ２０１９ａ［３］、 ２０１９ｂ［４］； 吴超鹏等， ２０１９［５］ ） 等，
而很少有学者研究与商业行为有着莫大渊源的商帮文

化。 商帮文化是在长期的商业实践中逐渐形成的独具

地域特色的运营规范和价值观念 （周黎安， ２０１１［６］ ），
在几个世纪以来极为稳定 （Ｗｉｌｌｉａｍｓｏｎ， ２０００［７］ ），
并在无形之中提供了滋养企业发展的土壤。 因此， 探

究古代商帮文化如何影响当代企业， 极具现实意义。
起源于西方责任伦理的企业社会责任提出， 企业

除了要保证股东权益， 还必须承担对其他利益相关者

的责任。 我国当前的企业社会责任信息披露， 实行强

制披露与自愿披露双重披露制度。 中欧国际商学院发

布的 《２０２１ Ａ 股上市公司企业社会责任报告研究》
指出： “我国 Ａ 股上市公司在社会责任信息披露数量

和质量整体呈上升趋势， 但企业间差异较大。 例如，
２０１９ 年度披露 ＣＳＲ 报告的 Ａ 股上市公司中， 最少的

披露页数仅为 ３ 页， 最多的披露页数为 １８３ 页， 并且

报告页数不足 ２０ 页的企业占比将近一半。” 这些都

表明， 我国企业对于社会责任信息披露正在形成广泛

共识， 但仍有很大提升空间。 现有文献指出， 企业

承担社会责任并对外披露社会责任信息能够给企业

带来积极的经济后果， 例如可以有效缓解企业的融

资约束 （何贤杰等， ２０１２［８］； 钱明等， ２０１７［９］ ）、 促

进企业的投资效率 （钟马和徐光华， ２０１７［１０］； Ｃｏｏｋ
等， ２０１９［１１］）、 带动股票收益率并降低股价崩盘风险

（Ｌｉｎｓ 等， ２０１７［１２］； 宋献中等， ２０１７［１３］ ）。 企业社会

责任信息披露水平不足将会极大地制约企业的发展，
因此， 有必要探究哪些因素有利于提高我国企业社会

责任信息披露水平。 但现有研究多侧重于正式制度，
本文深入探究我国是否存在一些独特的非正式制度能

够在无形之中提高企业的社会责任信息披露水平。
本文探讨了商帮文化是否有利于促进企业社会责

任信息披露。 研究结果表明， 企业受商帮文化影响程

度越大， 其社会责任信息披露水平越高， 并且这主要

是通过环境熏陶机制产生的影响。 进一步探究了正式

制度与商帮文化在影响企业社会责任信息披露方面的

互动作用， 结果发现正式制度弱化了商帮文化与企业

社会责任信息披露的正相关关系， 表明二者在一定程

度上存在替代关系。 通过对商帮文化的进一步细分，
发现相较于血缘为主的商帮， 地缘为主的商帮文化更

有利于提升企业社会责任信息披露水平。
本文的研究存在以下贡献： 首先， 拓展了商帮文

化的相关研究。 已有关于商帮文化的研究， 大多以定

性化的描述性分析为主。 本文基于地缘性构建商帮文

化变量， 利用实证研究法， 分析商帮文化如何影响现

代企业的经营行为。 其次， 从文化视角补充和丰富了

企业社会责任信息披露影响因素的研究。 已有文献大

多从企业内部公司治理或宏观制度环境的角度， 研究

正式制度对企业社会责任信息披露的影响。 本文则以

商帮文化这一非正式制度为切入点进行研究。 再次，
本文为正式制度与非正式制度之间的互动作用提供了

新的依据。 现有文献对正式制度与非正式制度之间是

替代关系还是互补关系存在不同观点。 本文研究发现

在企业社会责任信息披露这一场景下， 正式制度与非

正式制度是替代关系。 最后， 本文的研究也具有一定

的现实意义。 我国企业社会责任信息披露整体表现一

般， 且企业大多因强制性规定而对社会责任信息进行

披露。 从中国传统商帮文化视角对企业社会责任信息

披露进行探究， 有助于超越正式制度的范畴， 溯及企

业社会责任承担及信息披露的根源， 有效发挥文化等

非正式制度的作用， 增加正式制度执行的有效性。

二、 文献回顾

（一） 社会责任信息披露的相关研究

较多文献基于企业自身微观层面和外部宏观环境

层面的正式制度研究企业社会责任信息披露的影响因

素。 企业微观层面， 总体发现良好的公司治理， 如管

理层持股 （郑冠群等， ２０１５［１４］ ）、 有效的股权制衡

（冯照桢和宋林， ２０１３［１５］； 坚瑞和戴春晓， ２０１９［１６］ ）、
完善的内部控制 （汤晓建， ２０１６［１７］； 李志斌和章铁

生， ２０１７［１８］） 都会提高企业社会责任信息披露。 外

部宏观环境主要从制度环境层面着手， 总体研究发

现， 制度环境越好， 企业社会责任信息披露越好

（汤晓建， ２０１６［１７］； 黄雷等， ２０１６［１９］ ）。 也有一些文

献研究关系网络 （ Ｇｉｕｌｉ 等， ２０１４［２０］； 秦续忠等，
４６
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２０１８［２１］ ）、 文化 （ Ｍｃｇｕｉｒｅ 等， ２０１２ａ［２２］； 毕茜等，
２０１５［２］） 等非正式制度对企业社会责任信息披露的

影响因素。 本文突破传统的制度理论框架， 以商帮文

化这一非正式制度为切入点， 考察其对企业社会责任

信息披露的影响， 丰富了相关文献。
（二） 文化影响企业行为的相关研究

早期文献通过 Ｈｏｆｓｔｅｄｅ （１９８４［２３］， ２００５［２４］ ） 的

社会文化维度的衡量指标、 或世界价值观调查等方式

构建文化维度的数据基础， 检验各个维度或某几个维

度对企业行为的影响 （Ｌｉ 等， ２０１３［２５］； Ｅｕｎ 等， ２０１５［２６］；
Ａｈｅｒｎ 等， ２０１５［２７］）。 近期学者开始研究具体的历史

文化背景对于企业行为的影响。 西方学者主要聚焦于

宗教文化， 研究总体发现宗教信仰能够起到一定的公

司治理作用， 约束企业行为 （Ｍｃｇｕｉｒｅ 等， ２０１２ｂ［２８］；
Ｃａｌｌｅｎ 和 Ｆａｎｇ， ２０１５［２９］； Ｏｍｅｒ 等， ２０１８［３０］ ）， 降低

企业融资成本 （Ｅｌ Ｇｈｏｕｌ 等， ２０１２［３１］ ）。 我国学者则

聚焦于宗教文化、 儒家文化和宗族文化， 同样发现宗

教传统和儒家文化作为一种社会规范， 有利于缓解代

理问题 （陈冬华等， ２０１３［１］； 古志辉， ２０１５［３２］； 杜

兴强等， ２０１６［３３］； 辛宇等， ２０１６［３４］）。 潘越等 （２０１９ａ［３］，
２０１９ｂ［４］）、 吴超鹏等 （２０１９） ［５］研究发现， 宗族文化

有利于缓解融资约束， 影响亲属参与公司治理的程

度。 商帮文化是在商业实践中形成， 应该更容易影响

现代公司的商业行为， 但学术中却鲜有相关的实证文

献。 本文将探讨商帮文化对企业社会责任信息披露的

影响， 为文化与财务领域研究做出有益的补充。
（三） 商帮文化的相关研究

目前关于商帮文化的研究， 描述性研究居多。 较

为经典的是 Ｇｒｅｉｆ （１９８９［３５］， １９９３［３６］， １９９４［３７］ ） 对

中世纪马格里布商人与热那亚商人的研究以及蔡洪滨

等 （２００８） ［３８］对明清时期晋商与徽商的研究。 研究表

明， 不同的文化信念会导致各商帮形成不同的治理模

式， 不仅如此， 文化信念与治理模式之间相互支持和

相互强化， 不同的商帮因其治理模式的内在特征会走

上不同的发展道路。 已有研究商帮文化的实证文献较

少。 Ｄｕ 等 （２０１７） ［３９］ 发现企业所在地区的商帮文化

与委托代理成本呈现负相关关系。 修宗峰和周泽将

（２０１８） ［４０］研究发现， 在商帮文化浓厚的地区， 企业

会进行更多慈善捐赠。 王孝钰等 （２０２２） ［４１］认为， 商

帮文化强调 “诚信义利”， 能够发挥无形的道德约

束， 有利于企业获取商业信用， 缓解融资约束。 本文

基于地缘性构建商帮文化变量， 在企业微观层面上运

用实证分析， 研究商帮文化在企业社会责任信息披露

方面如何影响现代企业。

三、 理论分析与研究假设

（一） 商帮文化与企业社会责任信息披露

商帮是以地缘、 血缘和业缘为纽带形成的商人群

体 （蔡洪滨等， ２００８［３８］ ）。 我国传统商帮诞生于宋

朝， 在明清时期蓬勃发展。 已有文献大多将其划分为

十大商帮， 包括宁波商帮、 龙游商帮、 广东商帮、 山

西商帮、 徽州商帮、 陕西商帮、 福建商帮、 江右商

帮、 洞庭商帮、 山东商帮 （Ｄｕ 等， ２０１７［３９］； 张海鹏

和张海瀛， １９９３［４２］； 吴琦等， ２０１９［４３］ ）。 商帮的发

展不仅促进了当时的经济繁荣， 对当地的社会文化也

带来了颠覆性影响。 长期的商业实践表明， 根植于商

业活动中的文化是影响企业长远发展的重要因素， 其

决定了企业的经营哲学、 经营理念， 进而对企业的

经营模式、 经营方向产生持续的影响。 商帮治理本

质作为一种激励约束系统 （蔡洪滨等， ２００８［３８］；
Ｈｏｌｍｓｔｒｏｍ 和 Ｍｉｌｇｒｏｍ， １９９４［４４］）， 其文化核心是 “诚
信真善， 义利并举”， 要求商人要有诚信精神、 信托

责任、 奉献仁爱等。 例如， 晋商 “珍惜信誉”， 清人

郭松焘说： “山陕人世守商贾之业， 惟其心朴而心实

也”。 江右商人讲究 “贾德”， “待人以诚”。 光绪

《清江杨氏五修族谱》 记载， 清江杨俊之， “贸易吴

越闽粤诸地二十余年， 虽童叟不或欺， 遇急难不惜捐

赀排解， 严取予， 敦然喏”。 徽商主张 “以义获利”
“仁心为质”。 绩溪 《西关章氏族》 中记载， 绩溪商

人江通， 因 “以义获利， 为乡所重”。 嘉庆 《休宁县

志》 记载， 清代休宁人吴鹏翔， 侨寓汉阳， 时值汉

阳饥馑， “鹏翔适运川米数万石至， 计之可获利数

倍”， 但吴鹏翔为救人于水火之中， “悉减值平粜，
民赖以安”。

与法律法规等国家强制性正式制度相比， 商帮文

化对企业社会责任信息披露的作用， 更多的是作用于

人的意识形态， 即商帮文化所蕴含的待人以诚、 经商

守信等核心价值观与道德伦理等， 都潜移默化地塑造

了企业领导者及企业员工对自己、 对企业、 对社会的

态度。 商帮文化的稳定性、 意识形态的难变更性都会

使得这种正面态度在个人层面得到不断强化， 与此同

时， 在人与人的不断交流中， 这种积极态度也在地区

层面广为传播。 一方面， 受商帮文化治理的影响， 企

业更有动机通过履行社会责任来建立信任机制， 向其
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他商业合作者释放 “值得信赖” 的信号， 以缓解委

托代理问题。 另一方面， 商帮文化强调的 “义利并

举” 也与企业对利益相关者承担社会责任的精神一

致。 此外， 处于商帮文化浓厚地区的公众， 更可能受

到商帮文化的耳濡目染， 也更关注企业社会责任的履

行情况， 从而反向推动企业承担更多社会责任并进行

披露。 因此， 本文认为， 企业所在地区商帮文化浓

厚， 企业可能承担更多社会责任， 同时为了降低信息

不对称性， 企业更可能对社会责任信息进行公开披

露。 基于此， 提出本文的研究假说 １：
Ｈ１： 企业受商帮文化影响程度越大， 企业社会

责任信息披露水平越高。
（二） 商帮文化与正式制度在影响企业社会责任

信息披露方面的互动作用

自 ２００６ 年开始， 我国陆续出台了一系列关于企

业社会责任的律法和条规， 尤其是在 ２００８ 年 “三鹿

毒奶粉” 事件曝光后， 证交所更是强制要求部分上

市企业披露社会责任报告， 但企业违反社会责任的行

为还是屡禁不止。 究其本因， 律法、 条规等正式制度

规定的只是企业社会责任承担的下限， 这使得企业在

承担社会责任时抱有侥幸心理， 导致正式制度并不能

够很好地约束企业行为。 非正式制度对于社会的影响

力往往强于正式制度， 尤其是在受传统文化影响较深

的国家中尤为显著。 因此， 从与企业有着莫大渊源的

商帮文化出发， 探究其与正式制度的互动作用， 或许

可以为企业社会责任信息披露提供一个有效的全新

解读。
陈冬华等 （２０１３） ［１］在研究不同正式制度情形下

宗教传统对公司治理的影响时， 提出正式制度与非正

式制度可能会由于行为人最终目标的不同而呈现出不

同的作用方向， 或是无关、 或是一致、 或是替代。 具

体地， 如果行为人的最终目标只是为了满足正式制度

的最低要求， 那么， 非正式制度只对正式制度起替代

作用， 即在正式制度薄弱时， 商帮文化对企业社会责

任信息披露的正向作用更为强烈。 如果行为人的最终

目标不仅仅是为了满足最低要求， 还在披露成本与披

露收益之间进行权衡， 导致企业为了获得更大的潜在

利益， 愿意承担额外成本， 那么， 非正式制度与正式

制度呈现互补作用， 即完善的正式制度强化了商帮文

化与企业社会责任信息披露的正相关关系。
本文认为企业在社会责任承担和信息披露的过程

中， 外部法制环境水平以及内部公司治理水平这种正

式制度与商帮文化这种非正式制度更可能存在替代效

应。 这是因为， 目前大多数企业并不重视社会责任的

履行和信息披露。 中欧国际商学院发布的 《２０２１Ａ 股

上市公司企业社会责任报告研究》 指出： “我国 Ａ 股

上市公司社会责任信息披露报告页数不足 ２０ 页的企

业占比将近一半。 从行业分布来看， 金融业公司披露

水平最高， 这主要还是法规监管强制披露导致的。”
也就是说， 企业履行社会责任并披露相关信息虽然有

一部分原因是从获取竞争优势等角度出发进行的自发

行为， 但更多是为了满足正式制度的最低要求， 如遵

守安全生产、 保护劳动者合法权益等。 因此， 基于此

类行为目标， 商帮文化和外部法制环境水平、 公司治

理水平这种正式制度对企业社会责任信息披露的影响

应是替代效应。 此外， 企业履行社会责任成本较高，
在既定成本约束的前提下， 正式制度会弱化商帮文化

对企业社会责任信息披露的促进作用。 即较高的法制

环境水平、 较高的公司治理水平， 会弱化商帮文化的

作用； 而在法制环境水平较低的地区， 公司治理水平

较差的公司， 商帮文化可以弥补正式制度的不足， 在

企业社会责任信息披露中发挥较大的作用。 基于此，
提出本文的研究假说 ２：

Ｈ２： 商帮文化与正式制度在影响企业社会责任

信息披露方面存在替代作用， 具体地， 外部法制环境

水平与内部公司治理水平削弱了商帮文化与企业社会

责任信息披露的正相关关系。

四、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

本文选取 ２００８—２０１９ 年披露了社会责任信息的

上市公司为研究对象， 并遵循以下原则对样本进行处

理： （１） 剔除金融类上市公司； （２） 剔除变量存在

缺值的公司； （３） 剔除 ＳＴ 及∗ＳＴ 等财务状况异常公

司； （４） 对样本连续变量的上下各一分位的极端值

进行缩尾处理。
数据来源： 企业社会责任披露数据来自润灵环球

责任评级公司 （ＲＫＳ）， 该评级被何贤杰等 （２０１２）［８］、
宋献中等 （２０１７） ［１３］等广泛使用。 商帮发源地数据主

要来源于张海鹏和张海瀛主编的 《中国十大商帮》
（张海鹏和张海瀛， １９９３［４３］） 一书及该书中参考的古

籍。 法制环境指数来自中国分省份市场化指数数据

库。 上市公司相关数据来自 ＣＳＭＡＲ 数据库。
（二） 模型构建

本文采用模型 （１） 对假说 １ 进行检验， 采用模
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型 （２） 和模型 （３） 对假说 ２ 进行检验：

ＣＳＲ＝β０＋ β１ＭＧＣ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ε （１）
ＣＳＲ＝β０＋ β１ＭＧＣ＋β２ＭＫＴ＋β３ＭＧＣ×ＭＫＴ

＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ε （２）
ＣＳＲ＝β０＋ β１ＭＧＣ＋β２ＧＯＶ＋β３ＭＧＣ×ＧＯＶ

＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ε （３）

（三） 变量定义

１􀆰 被解释变量。
ＣＳＲ （Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｓｏｃｉａｌ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ） 表示企业

社会责任信息披露质量， 采用润灵环球责任评级公司

的综合评价分数来衡量， 得分越高， 企业的社会责任

信息披露水平越高。
２􀆰 解释变量。

①　 ＤＩＳＴＡＮＣＥ＝ ４０ ０７５􀆰 ０４
３６０°

×１８０°
π

× π
２

－ａｒｔａｎ
ｃｏｓα

　 １－ｃｏｓα×ｃｏｓα( )( ) ／ １ ０００，ｃｏｓα＝ｓｉｎωＣ×ｓｉｎωＭ ＋ｃｏｓωＣ ×ｃｏｓωＭ ×ｃｏｓ（λＣ －λＭ） 。 其中， π 取 ３􀆰 １４１ ６， α

是公司和商帮之间的圆心角， 按第二个公式计算得到 ｃｏｓα， 将其代入第一个公式得到 ＤＩＳＴＡＮＣＥ。 在第二个公式中， λＣ 和 ωＣ 分别是一个公

司的经度和纬度， λＭ 和 ωＭ 分别是一个商帮的经度和纬度。

ＭＧＣ （Ｍｅｒｃｈａｎｔ Ｇｕｉｌｄ Ｃｕｌｔｕｒｅ） 表示企业所受到

的商帮文化的影响程度。 参考 Ｄｕ 等 （２０１７） ［３９］、 修

宗峰和周泽将 （２０１８） ［４０］、 王孝钰等 （２０２２） ［４１］的做

法， 以企业与商帮文化发源地的最小距离来表示企业

所受商帮文化的浓厚程度。 企业与商帮文化发源地的

距离计算过程如下： （１） 根据 《中国十大商帮》 （张
海鹏和张海瀛， １９９３［４２］）、 贺三宝 （２０１４） ［４５］、 方志

远和黄瑞卿 （ １９９２） ［４６］， 获取商帮文化的发源地

（如表 １ 所示）， 并利用 “百度地图” 获取与之相匹

配的经度和纬度； （２） 从 ＣＳＭＡＲ 数据库中获取企业

办公地的经度和纬度数据； （３） 根据 Ｄｕ 等 （２０１７）［３９］

所提到的企业与商帮文化发源地的距离测算公式①，

表 １ 商帮文化发源地

商帮 发源地

晋商 平遥县、 临汾市

徽商 歙县、 休宁县、 婺源县、 祁门县、 黟县、 绩溪县

陕商 三原县、 泾阳县、 绥德县

宁波商帮 鄞县、 奉化市、 慈溪市、 镇海区、 定海区、 象山县

鲁商 周村区

粤商 广州市、 潮州市、 海阳市、 澄海区、 饶平县、 大埔县

闽商 泉州市、 厦门市、 漳州市

洞庭商帮 苏州市

江右商帮 南昌市、 吉安市、 抚州市、 宜春市

龙游商帮 龙游县、 常山县、 衢县、 开化县、 江山五县

将企业经纬度与商帮经纬度代入， 由此得出企业与

每个商帮的距离； （４） 以企业与商帮发源地的最小

距离来表示企业所受商帮文化的影响程度。 距离越

小， 商帮文化对企业的影响程度越大。 为了使得第

五部分的实证结果更易理解， 对最小距离取相反

数， 即可得到 ＭＧＣ。 ＭＧＣ 数值越大， 企业的商帮

文化越浓厚。
３􀆰 调节变量。
参考陈冬华等 （２０１３） ［１］ 的做法， 本文采用法律

制度环境指数来衡量企业外部法制环境水平。 ＭＫＴ
表示企业所在地区的法制环境水平， 具体为市场化指

数中 “市场中介组织的发育和法律制度环境” 这一

分指标的得分。 ＭＫＴ 值越大， 表明企业所在地区的

法制环境越好。
参考何贤杰等 （２０１６） ［４７］的做法， 本文从股权结

构角度选取前五大股东持股比例， 从董事会治理效率

角度选取独立董事比例和董事会持股比例之和来衡量

公司治理水平。 前五大股东持股比例越低、 独立董事

比例越高、 董事会持股比例越高， 公司治理越好。
Ｓｈａｒｅ１＿５ 表示前五大股东持股比例之和， ＰＩＤ 表示独

立董事比例， 若公司的独立董事比例大于中位数， 则

ＰＩＤ 取 １， 否则取 ０。 ＢＳＨ 表示董事会持股比例之和。
４􀆰 控制变量。
参考 毕 茜 等 （ ２０１５ ） ［２］、 李 志 斌 和 章 铁 生

（２０１７） ［１８］的做法， 对公司层面和地区层面指标进行

控制。 公司层面， 控制公司规模 （Ｓｉｚｅ）、 总资产收

益率 （ＲＯＡ）、 资产负债率 （ Ｓｏｌｖｅｎｃｙ）、 产权性质

（ＳＯＥ）、 前五大股东持股比例之和 （Ｓｈａｒｅ１＿５）、 独

立董事比例 （ＰＩＤ） 和董事会持股比例 （ＢＳＨ）； 地

区层面， 控制经济发展水平 （ＧＤＰ） 和法制环境水

平 （ＭＫＴ）。 此外， 本文还控制了年份固定效应和行

业固定效应。

五、 实证结果及分析

（一） 描述性统计及分析

表 ２ 报告了主要变量的描述性统计结果。 企业社

会责任信息披露 ＣＳＲ 的最高得分是 ７６􀆰 １４ 分， 最低

得分是 １７􀆰 ２２ 分， 标准差是 １２􀆰 ５６， 说明我国不同企

７６
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业的社会责任信息披露存在很大差异。 商帮文化

ＭＧＣ 的最大值是－０􀆰 ０５， 最小值是－５􀆰 ７１， 标准差是

１􀆰 ２９， 说明我国不同企业所受的商帮文化影响程度存

在一定差异。 其他变量的详细情况如表 ２ 所示。

表 ２ 主要变量描述性统计结果

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ Ｎ ＭＥＡＮ ＭＩＮ Ｐ２５ Ｐ５０ Ｐ７５ ＭＡＸ ＳＤ

ＣＳＲ ７ ０１２ ３９􀆰 ２２ １７􀆰 ２２ ３０􀆰 ３５ ３６􀆰 ６６ ４５􀆰 ９２ ７６􀆰 １４ １２􀆰 ５６

ＭＧＣ ７ ０１２ －２􀆰 ３１ －５􀆰 ７１ －３􀆰 ４０ －２􀆰 ３６ －１􀆰 ２９ －０􀆰 ０５ １􀆰 ２９

ＭＫＴ ７ ０１２ ９􀆰 ２７ １􀆰 ９９ ７􀆰 ３４ ９􀆰 ２９ １１􀆰 ５３ １４􀆰 ３０ ３􀆰 ０７

Ｓｈａｒｅ１＿５ ７ ０１２ ５５􀆰 ２１ １９􀆰 ３７ ４３􀆰 ２５ ５５􀆰 ０１ ６６􀆰 ８４ ９２􀆰 ２３ １６􀆰 ５８

ＰＩＤ ７ ０１２ ０􀆰 ３８ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ １􀆰 ００ １􀆰 ００ ０􀆰 ４９

ＢＳＨ ７ ０１２ ０􀆰 ０６ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ０１ ０􀆰 ６０ ０􀆰 １４

Ｓｉｚｅ ７ ０１２ ２３􀆰 ０９ ２０􀆰 ３２ ２２􀆰 ０２ ２２􀆰 ９３ ２３􀆰 ９８ ２７􀆰 ４０ １􀆰 ４７

Ｓｏｌｖｅｎｃｙ ７ ０１２ ０􀆰 ４９ ０􀆰 ０７ ０􀆰 ３３７ ０􀆰 ５０ ０􀆰 ６４ ０􀆰 ９０ ０􀆰 ２０

ＲＯＡ ７ ０１２ ０􀆰 ０４ －０􀆰 １５ ０􀆰 ０２ ０􀆰 ０４ ０􀆰 ０７ ０􀆰 ２１ ０􀆰 ０５

ＳＯＥ ７ ０１２ ０􀆰 ６０ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ １􀆰 ００ １􀆰 ００ １􀆰 ００ ０􀆰 ４９

ＧＤＰ ７ ０１２ １０􀆰 ８７ ９􀆰 ４４ １０􀆰 ４９ １０􀆰 ９２ １１􀆰 ３０ １１􀆰 ７７ ０􀆰 ５３

（二） 主回归结果及分析

表 ３ 报告了商帮文化与企业社会责任信息披露的

回归结果。 ＭＧＣ 的回归系数为 ０􀆰 ５７４ ８， 在 １％的水

平上显著， 说明企业受商帮文化影响程度越大， 企业

社会责任信息披露水平越高。 这支持了本文的第一个

研究假说， 即商帮文化有助于提高企业社会责任信息

的披露。

表 ３ 商帮文化与企业社会责任信息披露

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ ＣＳＲ

ＭＧＣ
０􀆰 ５７４ ８∗∗∗

（６􀆰 ０１８）

Ｓｉｚｅ
４􀆰 ３０１ ５∗∗∗

（３４􀆰 ０４７）

Ｓｏｌｖｅｎｃｙ
－５􀆰 ３５０ ６∗∗∗

（－６􀆰 ２６２）

ＲＯＡ
２􀆰 ７５２ ２
（１􀆰 ０７０）

ＳＯＥ
１􀆰 ２８１ ０∗∗∗

（４􀆰 １４６）

Ｓｈａｒｅ１＿５
０􀆰 ０７７ ０∗∗∗

（８􀆰 ８４９）

ＰＩＤ
－１􀆰 ０７２ ０∗∗∗

（－４􀆰 ２２５）

ＢＳＨ
３􀆰 ８３５ ６∗∗∗

（３􀆰 ９２７）

ＧＤＰ
０􀆰 ２１１ １
（０􀆰 ５７１）

ＭＫＴ
０􀆰 ２５９ ８∗∗∗

（３􀆰 ９１４）

续前表

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ ＣＳＲ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ７ ０１２

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３５４

　 　 注： 括号内的数值是 Ｒｏｂｕｓｔ ｔ 值， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示回归结果在

１％、 ５％、 １０％水平上显著。 下同。

表 ４ 报告了商帮文化、 正式制度与企业社会责任

信息披露的回归结果。 其中， 列 （１） 列示了法制环

境水平这一外部正式制度对商帮文化与企业社会责任

信息披露关系的影响。 结果显示， ＭＧＣ×ＭＫＴ 系数为－
０􀆰 ０９３ ３， 在 １％水平上显著为负， 这说明， 相对于外

部正式制度完善的地区， 在外部正式制度薄弱的地区，
商帮文化促进企业披露社会责任信息的作用更明显。
列 （２） ～列 （４） 分别列示了前五大股东持股比例之

和、 独立董事比例、 董事会持股比例这三个层面的内

部公司治理水平对商帮文化与企业社会责任信息披露

关系的影响。 结果显示， ＭＧＣ ×Ｓｈａｒｅ１ ＿５ 的系数为

０􀆰 ０１９ ８， ＭＧＣ×ＰＩＤ 的系数为－０􀆰 ５００ ９， ＭＧＣ×ＢＳＨ 的

系数为－１􀆰 ６９１ ０， 均在 １％的水平上显著。 这说明， 相

对于内部公司治理水平较高的企业， 商帮文化促进内

部公司治理较差的企业的社会责任信息披露的作用更

明显。 这验证了本文的第二个研究假说， 商帮文化与

正式制度在影响企业社会责任信息披露方面存在替代

作用。
８６
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表 ４ 商帮文化、 正式制度与企业社会责任信息披露

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３） （４）

ＣＳＲ ＣＳＲ ＣＳＲ ＣＳＲ

ＭＧＣ
１􀆰 ４１５ ２∗∗∗

（４􀆰 ７１１）
－０􀆰 ５３７ １∗

（－１􀆰 ６５４）
０􀆰 ７５５ ７∗∗∗

（６􀆰 ３６５）
０􀆰 ６７３ ５∗∗∗

（６􀆰 ４７４）

ＭＧＣ×ＭＫＴ
－０􀆰 ０９３ ３∗∗∗

（－２􀆰 ８０６）

ＭＧＣ× Ｓｈａｒｅ１＿５
０􀆰 ０１９ ８∗∗∗

（３􀆰 ３９４）

ＭＧＣ×ＰＩＤ
－０􀆰 ５００ ９∗∗∗

（－２􀆰 ５９２）

ＭＧＣ×ＢＳＨ
－１􀆰 ６９１ ０∗∗∗

（－３􀆰 ０３５）

ＭＫＴ
０􀆰 ０４０ ４
（０􀆰 ３９５）

０􀆰 ２５５ ５∗∗∗

（３􀆰 ８５７）
０􀆰 ２５６ ８∗∗∗

（３􀆰 ８７４）
０􀆰 ２５８ ８∗∗∗

（３􀆰 ９０２）

Ｓｈａｒｅ１＿５
０􀆰 ０７７ ０∗∗∗

（８􀆰 ８７７）
０􀆰 １２１ ９∗∗∗

（７􀆰 ３８８）
０􀆰 ０７６ ６∗∗∗

（８􀆰 ７８４）
０􀆰 ０７７ ４∗∗∗

（８􀆰 ９１１）

ＰＩＤ
－１􀆰 ０９６ ３∗∗∗

（－４􀆰 ３２０）
－１􀆰 ０６９ ２∗∗∗

（－４􀆰 ２１５）
－２􀆰 ２３４ ３∗∗∗

（－４􀆰 ２５６）
－１􀆰 ０６５ １∗∗∗

（－４􀆰 １９８）

ＢＳＨ
３􀆰 ８２４ ３∗∗∗

（３􀆰 ９２２）
３􀆰 ８２８ ７∗∗∗

（３􀆰 ９１６）
３􀆰 ９３５ ７∗∗∗

（４􀆰 ０１７）
０􀆰 ０６９ ８
（０􀆰 ０４４）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ７ ０１２ ７ ０１２ ７ ０１２ ７ ０１２

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３５４ ０􀆰 ３５５ ０􀆰 ３５４ ０􀆰 ３５４

（三） 商帮文化对企业社会责任信息披露的影响

机制检验

文化对企业行为的影响可能是家乡的纽带， 通过

内部的传承影响企业家的行为， 即内部传承机制； 也

可能通过社会环境氛围潜移默化地影响人们的行为，
即环境熏陶机制 （吴超鹏等， ２０１９［５］ ）。 本文进一步

区分商帮文化对企业社会责任信息披露的影响是基于

内部传承机制还是环境熏陶机制。 具体地， 本文检验

在企业家出生地商帮文化氛围较弱的子样本中 （即
ＭＧＣ＿Ｄ＝ ０）， 企业所在地的商帮文化浓厚程度对企

业社会责任信息披露是否有显著影响； 以及在企业所

在地商帮文化氛围较弱的子样本中 （即 Ｐｒｏｆｏｕｎｄ ＝
０）， 企业家出生地的商帮文化浓厚程度对企业社会

责任信息披露是否有显著影响。 如果企业董事长或总

经理出生地属于十大商帮地区， 可以认为企业家原本

受商帮文化影响较深， 则 ＭＧＣ＿Ｄ 取 １； 出生于其他

地区可以认为企业家原本受商帮文化影响较浅， 则

ＭＧＣ＿Ｄ 取 ０。 Ｐｒｏｆｏｕｎｄ 表示企业所在地商帮文化是否

浓厚， 如果企业办公地属于十大商帮地区， 则认为企

业所在地商帮文化氛围较浓厚， Ｐｒｏｆｏｕｎｄ 取 １； 否则

认为企业所在地商帮文化氛围较弱， Ｐｒｏｆｏｕｎｄ 取 ０。
以商帮发源地所属省份作为商帮地区， 包括安徽省、
浙江省、 广东省、 福建省、 江西省、 山东省、 山西省、
陕西省、 江苏省。 表 ５ 列 （１） 显示， 在 ＭＧＣ＿Ｄ＝０ 的

子样本中， Ｐｒｏｆｏｕｎｄ 系数为 ２􀆰 ０１８ ５， 在 １％的水平上

显著为正。 表 ５ 列 （２） 显示， 在 Ｐｒｏｆｏｕｎｄ＝ ０ 的子样

本中， ＭＧＣ＿Ｄ 系数为－０􀆰 ４８３ ８， 并不显著。 这一结

果说明， 企业家即使原本并未受到商帮文化较多影

响， 但其将企业开设到受商帮文化影响较深的地区

后， 会受到社会中商帮文化潜移默化的影响， 披露更

多的社会责任信息。 而企业家出生于商帮文化较浓厚

的地区， 并不能够对企业社会责任信息披露产生显著

影响。 这在一定程度上说明商帮文化影响企业社会责

任信息披露主要是社会环境氛围潜移默化地影响人们

９６
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的行为， 即环境熏陶机制。

表 ５ 商帮文化对企业社会责任信息披露的影响机制

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ

（１） （２）

（ＭＧＣ＿Ｄ ＝ ０） （Ｐｒｏｆｏｕｎｄ＝ ０）

ＣＳＲ ＣＳＲ

Ｐｒｏｆｏｕｎｄ
２􀆰 ０１８ ５∗∗∗

（２􀆰 ６９５）

ＭＧＣ＿Ｄ
－０􀆰 ４８３ ８
（－０􀆰 ９５２）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １ ８９７ ２ ３８３

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 ４３７

（四） 商帮 “亚文化” 与企业社会责任信息披露

受宋代战争爆发及人口迁移等因素的影响， 中国

的宗族文化分布呈现出 “南盛于北、 东强于西” 的

特征 （潘越等， ２０１９ａ［３］ ）。 部分商帮， 如徽州商帮、
广东商帮、 福建商帮、 宁波商帮、 龙游商帮的宗族聚

居和宗族制度在整体上更为发达， 其首要的一个特征

是依托宗族势力开展商业活动。 例如， 傅衣凌

（１９５６） ［４８］很早就发现徽商多具有宗族合伙的特点，
徽州商号的高层伙计一般由宗族子弟担任。 张海鹏和

张海瀛 （１９９３） ［４２］ 总结认为， 宁波商帮、 广东商帮、
福建商帮都呈现依靠宗族势力经营的现象。 而山西商

帮、 陕西商帮、 洞庭商帮、 江右商帮、 山东商帮受宗

族文化影响相对较弱， 主要是以地缘关系为基础进行

商业活动。 例如晋商的 “东伙制” “股奉制”， 陕西

商帮的 “东西制”， 以及山东商帮股东之间 “先立合

伙合同” 等都体现了其基于地缘关系开展商业活动

的特性。 袁枚的 《小仓山房文集》 中记载， 乾隆年

间， 曹州 （古山东地名） 刘姓大典当商， 就曾雇用

了河南虞城县人张某出任经理。
蔡洪滨等 （２００８） ［３８］认为， 各商帮受宗族文化等

影响程度的不同， 导致其在各商帮信任半径上存在巨

大差异。 以血缘为主的商帮， 由于其宗族文化的强

大， 导致对族人的信任往往会挤出对陌生人的信任

（王陈豪等， ２０２０［４９］ ）； 而以地缘为主的商帮， 信任

范围不仅限于宗亲， 还扩大到乡邦， 其信任范围更

大， 即整体信任环境水平更高。 唐亮等 （２０１８） ［５０］、
聂军和冉戎 （２０２０） ［５１］研究表明， 在社会信任程度更

高的地区， 企业更愿意遵守社会道德规范， 履行社会

责任。 血缘为主的商帮具有 “熟人社会” 特征， 企

业往往掌握了独有的社会关系网络和社会资本； 而地

缘为主的商帮， 企业披露社会责任信息能通过信号传

递效应、 声誉效应等渠道， 与利益相关者建立积极、
有益的关系， 从而获取更多的社会资本。 因此本文认

为， 相较于依托宗族势力开展商业活动的以血缘为主

的商帮， 以地缘为主的商帮的文化特征更有利于促进

企业社会责任的承担和披露。
具体地， 本文将我国十大商帮分为两类， 一类是

以地缘为主的商帮， 包括山西商帮、 陕西商帮、 洞庭

商帮、 江右商帮、 山东商帮； 另一类是以血缘为主的

商帮， 包括徽州商帮、 广东商帮、 福建商帮、 宁波商

帮、 龙游商帮。 公司离某类商帮发源地越近， 则受此

类商帮文化影响越大。 若公司距离最近的商帮发源地

属于以地缘为主的商帮， Ｓｕｂ 取 １； 若公司距离最近

的商帮发源地属于以血缘为主的商帮， Ｓｕｂ 取 ０。 表

６ 列示了商帮 “亚文化” 对于商帮文化影响企业社会

责任信息披露的影响。 结果显示， 交乘项 ＭＧＣ×Ｓｕｂ
的系数在 １０％的水平上显著为正， 为 ０􀆰 ４６７ ２。 这说

明相对于血缘为主的商帮， 地缘为主的商帮文化更能

够显著促进企业披露社会责任信息。

表 ６ 商帮 “亚文化” 与企业社会责任信息披露

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ ＣＳＲ

ＭＧＣ
－０􀆰 ０４９ ６
（－０􀆰 ２７７）

ＭＧＣ×Ｓｕｂ
０􀆰 ４６７ ２∗

（１􀆰 ６７４）

Ｓｕｂ
－１􀆰 ２３８ １∗

（－１􀆰 ７１８）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ３ ３１６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ３２４

（五） 商帮文化与企业社会责任信息披露关键绩

效指标回归分析

参考张蕊和蒋煦涵 （２０１９） ［５２］的做法， 根据不同

的考察角度， 依次选取四个关键绩效指标。 公司经营

披露方面， 选取年度净利润披露情况 （ＣＳＲ１）； 行业

竞争披露方面， 选取反商业贿赂信息披露情况

０７
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（ＣＳＲ２）； 环境责任披露方面， 选取碳减排量披露情况

（ＣＳＲ３）； 社会贡献与慈善披露方面， 选取公益捐赠披

露情况 （ＣＳＲ４）。 这四个变量均为虚拟变量， 即当披

露了相关信息时取值为 １， 否则为 ０。 表 ７ 报告了商帮

文化与企业社会责任信息披露关键绩效指标的回归结

果。 结果显示， ＭＧＣ 的系数均显著为正。 这表明， 商

帮文化能够显著促进企业在经营状况、 行业竞争、 环

境责任、 社会贡献与慈善这四大方面的信息披露。

表 ７ 商帮文化与企业社会责任信息披露关键绩效指标

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２） （３） （４）

ＣＳＲ１ ＣＳＲ２ ＣＳＲ３ ＣＳＲ４

ＭＧＣ
０􀆰 ０１２ ６∗∗∗

（２􀆰 ６０３）
０􀆰 ０１１ ６∗∗

（２􀆰 ５１４）
０􀆰 ００４ ５∗∗∗

（２􀆰 ６９７）
０􀆰 ０１５ ４∗∗∗

（３􀆰 ５４１）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ６ ３４３ ６ ３４３ ６ ３４３ ６ ３４３

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ０８５ ０􀆰 ０６３ ０􀆰 ０６０ ０􀆰 １３４

（六） 内生性检验

为了缓解内生性问题， 本文采用人口密度 ＰＤ
（Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ Ｄｅｎｓｉｔｙ） 作为工具变量进行内生性检验。
吴琦等 （２０１９） ［４３］在探究地方宗族与明清商帮的兴起

时发现， 人地矛盾尖锐程度越高的地区， 越有可能兴

起商帮。 因此， 参考吴琦等 （２０１９） ［４３］的做法， 以人

口密度衡量人地矛盾的尖锐程度， 本文选取洪武二十

六年的人口密度作为工具变量。 选择这一工具变量是

因为当土地一定时， 人口密度越高， 每单位的人口产

出就越少， 在赋税严重的情形下， 弃农从商者就会增

多， 因此人口密度越高的地区， 越有可能兴起商帮，
商帮文化也就越浓厚。 而人口密度理论上并不会影

响企业社会责任信息的披露。 洪武二十六年的人口

密度数据来自 《中国人口史·明时期》 （曹树基，
２０００［５３］）。 由于洪武二十六年的行政区域划分与现在

的行政区域划分存在明显不同， 本文手工进行一一对

应， 以符合现在的省份划分。 表 ８ 报告了两阶段回归

结果。 第一阶段回归结果如列 （１） 所示。 列 （１）
中人口密度与商帮文化在 １％的水平上显著正相关，
回归系数为 ０􀆰 ０００ ８， 这表明， 人口密度越高的地区，
商帮文化越浓厚。 列 （２） 报告了控制内生性问题后

的商帮文化与企业社会责任信息披露的回归结果。 列

（２） 中， ＭＧＣ⁃ｈａｔ 的回归系数是 ８􀆰 ９００ ４， 在 １％的

水平上显著为正， 表明企业受商帮文化影响程度越

大， 企业社会责任信息披露越好， 进一步支持了本文

的第一个研究假说。
表 ８ 工具变量检验

ＶＡＲＩＡＢＬＥＳ
（１） （２）

ＭＧＣ ＣＳＲ

ＰＤ
０􀆰 ０００ ８∗∗∗

（５􀆰 ３２２）

ＭＧＣ⁃ｈａｔ
８􀆰 ９００ ４∗∗∗

（３􀆰 １５９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ６ ６８８ ６ ６８８

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０􀆰 ０７７ －０􀆰 ３２３

（七） 稳健性检验①

１􀆰 替换被解释变量。
何贤杰等 （２０１２） ［８］在对企业社会责任信息披露

变量选取衡量指标时提及， 企业社会责任报告的页

数， 一定程度上反映了企业社会责任信息披露的含

量， 因此， 本文采用企业社会责任报告的页数作为被

解释变量进行稳健性检验， 回归结果依然存在。
２􀆰 排除宗教文化、 宗族文化的干扰。
为了排除宗教文化与宗族文化的干扰， 在回归模

型中加入宗教文化因素 （Ｒｅｌｉｇｉｏｎ） 和宗族文化因素

１７
① 由于篇幅所限， 本文未列示稳健性检验部分的结果， 需要者可向作者索取。
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（Ｃｌａｎ） 进行稳健性检验。 参考 Ｄｕ 等 （２０１４） ［５４］ 的

做法， 利用上市公司所在地 ２００ 千米范围内的寺庙数

（取对数） 作为宗教文化的代理变量 （Ｒｅｌｉｇｉｏｎ）。 参

考潘越等 （２０１９ａ， ２０１９ｂ） ［３］［４］ 的做法， 宗族文化浓

厚程度 （Ｃｌａｎ） 为每百万人拥有的族谱数 （取对

数）， 具体计算数据使用的是明朝至 １９９０ 年的族谱数

据以及 １９９０ 年各城市的人口数。 回归结果与前文回

归结果一致。

六、 结论与启示

本文以 ２００８—２０１９ 年中国沪深 Ａ 股上市公司为

研究对象， 探讨作为非正式制度的商帮文化对企业社

会责任信息披露的作用。 研究结果表明， 企业受商帮

文化影响程度越大， 企业社会责任信息披露水平越

高。 并且商帮文化主要通过环境熏陶机制影响企业社

会责任信息披露水平。 进一步将正式制度细分为内部

正式制度 （公司治理） 与外部正式制度 （法制环境

水平）， 探究正式制度与商帮文化在影响企业社会责

任信息披露方面的互动作用， 发现正式制度弱化了商

帮文化与企业社会责任信息披露的正相关关系， 表明

正式制度与商帮文化这种非正式制度在一定程度上存

在替代关系。 通过对商帮文化的进一步细分， 发现相

较于血缘为主的商帮， 地缘为主的商帮文化更有利于

提升企业社会责任信息披露水平。
本文研究具有一定的现实意义。 虽然我国企业社

会责任信息披露表现近几年呈现上升趋势， 但还有很

多企业主要是出于强制性规定而对社会责任信息进行

披露， 仍有很大的提升空间。 从中国传统的商帮文化

视角对企业社会责任信息披露进行探究， 有助于超越

正式制度的范畴， 溯及企业社会责任承担及信息披露

的根源。 本文研究发现传统商帮文化有利于促进企业

披露社会责任信息， 因此， 从国家和社会的层面来

说， 有必要推动中华传统文化的传承， 充分发挥文化

等非正式制度的作用， 从而达到提升正式制度执行有

效性的目的。
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［摘　 要］ 在构建新发展格局背景下， 我国经济增长模式从投资拉动型向消费促进型转变成为必
然。 中国宏观经济面临有效需求不足的问题在疫情冲击之下更为凸显， 然而， 数据作为生产要素深入
产业链各环节使得数字化技术得以普及， 并延伸至居民生活， 进而影响居民消费行为。 为了厘清数据
要素驱动下居民消费倾向变化的经济机理， 本文将数据要素成本、 数字化技术与数据质量外生冲击引
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引致的消费者福利损失最小。

［关键词］ 数据要素驱动　 居民消费倾向　 互联网平台　 动态随机一般均衡模型
［中图分类号］ Ｆ０６３􀆰 ２ Ｆ０６４􀆰 １　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２３） ０２－００７４－１２

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｉｔ ｉｓ ｉｎｅｖｉｔａｂｌｅ ｆｏｒ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｇｒｏｗｔｈ ｍｏｄｅｌ ｔｏ ｃｈａｎｇｅ ｆｒｏｍ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ⁃ｄｒｉｖｅｎ ｔｏ
ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ⁃ｄｒｉｖｅｎ． Ｔｈｅ ｐｒｏｂｌｅｍ ｏｆ ｉｎｓｕｆｆｉｃｉｅｎｔ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ｄｅｍａｎｄ ｆａｃｉｎｇ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ ｍａｃｒｏ ｅｃｏｎｏｍｙ ｈａｓ ｂｅｃｏｍｅ
ｍｏｒｅ ｐｒｏｍｉｎｅｎｔ ｕｎｄｅｒ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｔｈｅ ｅｐｉｄｅｍｉｃ􀆰 Ｈｏｗｅｖｅｒ， ｔｈｅ ｐｅｎｅｔｒａｔｉｏｎ ｏｆ ｄａｔａ ａｓ ａ ｐｒｏｄｕｃｔｉｏｎ ｆａｃｔｏｒ ｉｎｔｏ
ａｌｌ ｌｉｎｋｓ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ ｃｈａｉｎ ｈａｓ ｅｎａｂｌｅｄ ｔｈｅ ｐｏｐｕｌａｒｉｚａｔｉｏｎ ａｎｄ ａｐｐｌｉｃａｔｉｏｎ ｏｆ ｄｉｇｉｔａｌ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ， ｔｈｅｒｅｂｙ
ｃｏｎｔｒｉｂｕｔｉｎｇ ｔｏ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｂｅｈａｖｉｏｒ ｈａｖｅ ａｎ ｉｍｐａｃｔ􀆰 Ｉｎ ｏｒｄｅｒ ｔｏ ｃｌａｒｉｆｙ ｔｈｅ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ
ｔｈｅ ｃｈａｎｇｅ ｏｆ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｔｅｎｄｅｎｃｙ ｄｒｉｖｅｎ ｂｙ ｄａｔａ ｆａｃｔｏｒ， ｗｅ ｃｏｎｓｔｒｕｃｔｓ ａ ＤＳＧＥ ｍｏｄｅｌ ｔｈａｔ
ｉｎｃｏｒｐｏｒａｔｅｓ ｔｈｅ ｍａｉｎ ｂｏｄｙ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｎｅｔ ｐｌａｔｆｏｒｍ， ｗｈｉｃｈ ｉｎｔｒｏｄｕｃｅｓ ｔｈｅ ｅｘｏｇｅｎｏｕｓ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｄａｔａ ｆａｃｔｏｒ ｃｏｓｔ，
ｄｉｇｉｔａｌ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ ａｎｄ ｄａｔａ ｑｕａｌｉｔｙ􀆰 Ｗｅ ａｌｓｏ ｓｉｍｕｌａｔｅｓ ａｎｄ ａｎａｌｙｚｅｓ ｔｈｅ ｅｖｏｌｕｔｉｏｎ ｐａｔｈ ｏｆ ｍａｃｒｏ ｖａｒｉａｂｌｅｓ ｓｕｃｈ
ａｓ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ， ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ， ｄｉｓｐｏｓａｂｌｅ ｉｎｃｏｍｅ ａｎｄ ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ􀆰 Ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ
ｔｈｅ ｒｅｄｕｃｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ ｃｏｓｔ ｏｆ ｄａｔａ ｆａｃｔｏｒ ｌｏｗｅｒｓ ｔｈｅ ｐｒｉｃｅ ｏｆ ｐｒｏｄｕｃｔｓ ｕｎｄｅｒ ｐｅｒｆｅｃｔ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ， ａｎｄ ｔｈｅ ｐｒｉｃｅ
ｅｆｆｅｃｔ ｒｅｄｕｃｅｓ ｔｈｅ ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｔｏ ｃｏｎｓｕｍｅ ｉｎ ｔｈｅ ｓｈｏｒｔ⁃ｔｅｒｍ， ｂｕｔ ｃａｎ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｏｆ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｄｅｍａｎｄ
ｉｎ ｔｈｅ ｌｏｎｇ⁃ｔｅｒｍ􀆰 Ｗｅ ａｌｓｏ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｄｉｇｉｔａｌ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｉｎｃｒｅａｓｅｓ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｖｅ ｉｎｃｏｍｅ ｏｆ
ｃｏｎｓｕｍｅｒｓ ｔｈｒｏｕｇｈ ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｃｈａｎｇｅｓ ｃａｕｓｅｄ ｂｙ ｔｈｅ ｒｅｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ ａｎｄ ｕｐｇｒａｄｉｎｇ ｏｆ ｆａｃｔｏｒｓ， ａｎｄ ｅｎｈａｎｃｅｓ
ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｔｏ ｃｏｎｓｕｍｅ􀆰 Ｔｈｅ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔ ｏｆ ｄａｔａ ｑｕａｌｉｔｙ ｃａｎ ｐｒｏｍｏｔｅ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ａｎｄ ｓｑｕｅｅｚｅ
ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ ｓｈｏｒｔ⁃ｔｅｒｍ， ａｎｄ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｔｏ ｃｏｎｓｕｍｅ， ｂｕｔ ｉｎ ｔｈｅ ｌｏｎｇ ｒｕｎ ｉｔ ｃａｎ ａｌｌｅｖｉａｔｅ ｔｈｅ
ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｓｙｍｍｅｔｒｙ ｂｅｔｗｅｅｎ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｅｒｓ ａｎｄ ｃｏｎｓｕｍｅｒｓ ａｎｄ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｔｏ ｃｏｎｓｕｍｅ􀆰 Ｗｈｉｌｅ
ｄｉｇｉｔａｌ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｈａｓ ｇｏｏｄ ｌｏｎｇ⁃ｔｅｒｍ ａｎｄ ｓｈｏｒｔ⁃ｔｅｒｍ ｅｆｆｅｃｔｓ ｉｎ ｐｒｏｍｏｔｉｎｇ ｄｏｍｅｓｔｉｃ ｄｅｍａｎｄ， ｉｔ ａｌｓｏ
ｃａｕｓｅｓ ｍｉｎｉｍａｌ ｌｏｓｓ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｅｒ ｗｅｌｆａｒｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｄａｔａ⁃ｄｒｉｖｅｎ　 Ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ􀆳 ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｔｏ ｃｏｎｓｕｍｅ　 Ｉｎｔｅｒｎｅｔ ｐｌａｔｆｏｒｍ　 ＤＳＧＥ

４７



　 ２０２３ 年第 ２ 期 ·理论经济·

一、 引言

自我国经济进入 “新常态” 时期以来， 资本形

成总额和净出口对经济增长的边际贡献逐渐下降， 消

费拉动成为中国经济增长模式转变的必然选择 （张
川川等， ２０２１［１］ ）。 ２０１９ 年， 我国最终消费占 ＧＤＰ
比重为 ５７􀆰 ８％， 连续 ６ 年成为经济增长的主引擎①。
２０２０ 年党中央提出以国内大循环为主的 “双循环”
新发展格局②， 而促进国内大循环的首要任务是扩大

内需， 扩大内需又以扩大居民消费需求为重点 （刘
金山和杜林， ２０２１［２］ ）。 然而， 国内应对 ２００８ 年金

融危机的政策减缓了内需调整速度， 居民消费占

ＧＤＰ 比重仍未改变长期偏低的状态， 特别地， ２０２０
年以来， 中国宏观经济面临有效需求不足的问题在疫

情冲击之下更为凸显。 可见， 释放被束缚的居民消费

潜力是现阶段提振经济的务实可行之路。
同时， 数据作为生产要素深入产业链各环节使得

数字化技术得以普及， 并延伸至居民生活， 进而对居

民的消费行为和投资决策产生影响。 数据要素催生互

联网平台消费， 截至 ２０２０ 年 １２ 月， 我国网民规模达

９􀆰 ８９ 亿， 其中， 自 ２０１３ 年起， 我国已连续八年成为

全球最大的网络零售市场， 我国网络购物用户规模达

７􀆰 ８２ 亿， 占网民整体的 ７９􀆰 １％③。 然而， 如图 １ 所

示， 与网络消费规模急速扩张相反， 自 ２０１４ 年进入

数字经济时代以来， 社会消费品零售总额增速呈下降

趋势， 由 １２％下降至 ２０１９ 年的 ８􀆰 １％。 由此， 引发

了学界对于数据要素驱动下居民消费变化趋势的争

议。 一部分学者认为数据要素驱动赋予实体经济新动

能、 开拓消费体验新业态， 从而释放居民消费潜力、
优化消费结构 （黄群慧， ２０２１［３］； 祝仲坤， ２０２０［４］ ）；
也有学者提出反驳， 认为数据要素驱动的新消费模式

通过低价商品销售额的增长以及挤出实体零售业等途

径缩减了消费规模， 并且导致消费降级 （石明明等，
２０１９［５］）。
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图 １　 社会消费品零售总额增长率与网络零售消费总额变化趋势

　 　 数据来源： 统计年鉴与商务部数据库。

　 　 事实上， 数据要素催生消费新模式、 培育消费新

业态和释放消费潜力的作用渠道与机制存在差异， 重

点应当关注数据要素成本降低、 数据要素驱动的技术

创新及数据质量改进对居民消费倾向的影响。 首先，
降低数据要素生产环节所需的成本， 可降低厂商使用

数据要素的准入门槛 （王微和刘涛， ２０２０［６］； 任保

平和苗新宇， ２０２１［７］ ）， 提升消费品供给的多样化和

定制化， 促使消费者 “潜在需求” 转变为 “现实需

求”。 其次， 数据要素驱动的数字化技术创新通过要

素重组升级引致的效率变革提升全要素生产率 （龙

少波等， ２０２１［８］）， 提高资本、 劳动和数据要素产出

效率， 经济增长带来的财富效应促进消费增长。 最

后， 改进数据质量可将消费大数据中的精准信息提供

给厂商， 有效缓解供给侧厂商与需求侧消费者的信息

不对称 （樊轶侠和徐昊， ２０２０［９］； 王茜， ２０１６［１０］ ），
促进居民消费倾向提升。 可见， 数据要素可通过价格

效应、 财富效应以及缓解信息不对称等机制影响居民

消费决策， 但作用效果与长短期效应不尽相同， 难以

依靠简化型模型的因果分析直接体现 “正负” 影响。
因此， 有必要将数据要素作用于居民消费的多种机制

５７

①
②

③

数据来源： 国家统计局发布的 《２０１９ 年统计公报》。
由党的十九届五中全会通过的 《中共中央关于制定国民经济和社会发展第十四个五年规划和二〇三五年远景目标的建议》 提出。 ｈｔｔｐｓ： ／ ／
ｗｗｗ􀆰 １２３７１􀆰 ｃｎ ／ ２０２０ ／ １１ ／ ２５ ／ ＡＲＴＩ１６０６２６５３５１６２５９２６􀆰 ｓｈｔｍｌ。
数据来源： 中国互联网络信息中心 （ ＣＮＮＩＣ） 第 ４７ 次公报， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｃｎｎｉｃ􀆰 ｎｅｔ􀆰 ｃｎ ／ ｈｌｗｆｚｙｊ ／ ｈｌｗｘｚｂｇ ／ ｈｌｗｔｊｂｇ ／ ２０２１０２ ／ ｔ２０２１０２０３＿７１３６１􀆰 ｈｔｍ。
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纳入统一的结构分析框架， 在理论层面深化数据要素

驱动下数字化发展提升居民消费倾向的机理分析， 并

通过数据成本降低、 数字化技术创新和数据质量改进

对居民消费倾向的动态效应对比分析， 为需求侧管理

视域下数字经济发展提供决策参考。

二、 文献综述

近年来， 学者们对于数据要素驱动下居民消费决

策研究的关注与日俱增。 一方面， 数据要素驱动生产

率提升、 促使交易模式与消费方式转型是该领域热点

所在； 另一方面， 数据要素通过成本降低、 技术创新

与质量改进等路径影响居民消费倾向的研究不断

涌现。
首先， 数据是将现有生产要素进一步联系起来的

桥梁型生产要素， 并且， 伴随经济活动的数字化转

型， 数据对提高生产效率呈现乘数作用 （谢康等，
２０２０［１１］）。 同时， 互联网普及化与搜索引擎智能化等

数字技术催生新型消费方式———互联网平台消费

（黄群慧， ２０２１［３］）， 基于互联网平台进行交易以及

资源配置是其最本质特征 （张鹏， ２０１９［１２］）， 并且可

降低交易双方的成本 （江小涓和孟丽君， ２０２１［１３］ ），
因此数字技术催生了消费者新的消费理念和消费行

为， 为新消费模式的演化提供了有利条件 （许宪春

和王洋， ２０２１［１４］）。
其次， 降低数据要素成本、 提高数字化技术创新

与改进数据要素质量能够降低数据要素使用门槛、 重

组升级资源配置并且缓解供需双方信息不对称， 从而

刺激新兴消费市场发展、 重塑消费结构的基本形态，
进而影响居民消费倾向。 降低数据要素使用成本可使

消费品价格下降， 打破消费的时空阻碍， 从而增加居

民消 费 选 择， 提 升 消 费 意 愿 （ 方 福 前 和 邢 炜，
２０１５［１５］； 陈冬梅等， ２０２０［１６］ ）； 提高数字化技术创

新通过要素重组升级提高全要素生产率， 进而推动生

产可能性曲线外移， 从数量角度拓展消费空间， 激发

潜在消费需求 （谢伏瞻等， ２０２０［１７］）； 改进数据要素

质量通过细分市场需求， 提供定制服务， 提高零售品

质， 丰富平台内容， 扩展消费边界， 从而释放居民消

费潜力 （肖旭和戚聿东， ２０１９［１８］）。
综上可见， 学者对数据要素驱动与居民消费倾向

的理论体系已进行了深入的探索， 取得了重要的成

果。 特别地， 数据要素成本、 数字化技术创新与数据

要素质量对居民消费倾向的影响尤为重要。 因此， 厘

清数据要素催生的互联网平台经济特征、 揭示新主体

与经典经济主体 （家庭、 厂商） 的经济互动机理以

及探究数据要素驱动与居民消费倾向提升的机制和路

径， 不仅是数字化研究的重要理论内容， 也是经济实

践中亟待探明的现实问题。 鉴于此， 本文基于我国经

济实际， 构建纳入互联网平台新主体的新凯恩斯动态

随机一般均衡模型， 引入数据要素成本、 数字化技术

创新和数据要素质量冲击， 研究数据要素驱动下数字

化经济发展对居民消费倾向的动态效应， 以期为促进

数字经济发展的政策制定和优化提供实践参考。

三、 理论模型与机理分析

学者们关于数字经济发展对居民消费决策影响的

实证研究获得了丰富的中国经验， 为了进一步厘清数

据要素成本、 数字化技术创新与数据要素质量对居民

消费倾向的作用机制， 本节引入实现数据要素的获

取、 加工、 存储与交易功能新型主体———互联网平

台， 改进了新凯恩斯 ＤＳＧＥ 模型， 充分考虑了数据要

素加工和交易主体的动态最优规划以及数据要素的供

需均衡， 深入分析数据要素成本、 数字化技术创新与

数据要素质量对厂商部门决策、 居民收入变化与消费

决策的影响。 进一步地， 本文参考 Ｂｌａｎｃｈａｒｄ 和 Ｇｉａ⁃
ｖａｚｚｉ （２００６） ［１９］的做法， 采用居民平均消费率作为代

理指标， 即消费者将可支配收入用于消费的比例， 分

析数据要素积累和价值的三方面随机干扰因素变化下

居民消费倾向的演化路径。
（一） 厂商部门

为了刻画数据要素在生产过程中的 “桥梁型”
特征， 并直观分析数据要素成本变化、 数字化技术进

步与数据质量提升的经济机理， 本文遵循马歇尔

“四位一体” 公式的生产要素理论拓展生产函数。 具

体而言， 设定厂商部门包含了完全竞争的最终消费品

厂商和中间品厂商以及垄断竞争的零售品厂商， 其

中， 中间产品厂商投入资本、 劳动和数据要素生产中

间品 ｙ ｊ，ｔ， 零售商再包装中间品生产差异化的零售品

ｙｆ，ｔ （Ｌａｗｒｅｎｃｅ， ２００５［２０］ ）①， 最终品厂商再将连续统

６７

① 本文设定的零售商用于实现价格粘性， 仅对中间品进行打包， 并未投入要素进行生产。 受篇幅所限， 零售商设定未在文中列出， 感兴趣的读

者可联系作者索取。
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多的零售品以 ＣＥＳ 方式加总为同质最终消费品。 为

了体现价格黏性， 参考 Ｇｅｒｔｌｅｒ 和 Ｋａｒａｄｉ （２０１１） ［２１］的

设定， 零售品厂商在每一期以一定的概率调整零售品

定价。
１􀆰 最终消费品厂商。
最终产品厂商从零售商处购买零售产品 ｙｆ，ｔ， 通

过技术加总生产最终消费品， 其中的零售品由零售商

打包中间品获得， 即：

Ｙｔ ＝ ∫１
０
ｙ
ε－１
ε

ｆ， ｔ ｄｆ( )
ε

ε－１ （１）

其中， ε＞１ 代表各中间产品间的替代弹性。
设 Ｐ ｆ，ｔ和 Ｐ ｔ 分别表示零售品和最终消费品的价

格， 则最大化最终消费品厂商的利润：

Ｐ ｔＹｔ－ ∫１
０
Ｐ ｆ， ｔｙｆ， ｔｄｆ （２）

可得到最终消费品厂商对零售品的需求函数：

ｙｆ， ｔ ＝Ｙｔ

Ｐ ｔ

Ｐ ｆ， ｔ

æ

è
ç

ö

ø
÷

ε

（３）

以及价格加总公式， 即最终消费品的价格：

Ｐ ｔ ＝ ∫１
０
Ｐ１－ε

ｆ，ｔ ｄｊ[ ]
１

１－ε （４）

２􀆰 中间品厂商。
数字经济的发展使得数据与资本、 劳动力和技术

并列成为新型生产要素， 数据要素以现代信息网络为

载体、 借助信息技术的有效使用成为提升效率和优化

经济结构的重要推动力。 于是， 为了揭示生产部门运

用数据要素驱动生产经营活动， 借鉴 Ｊｏｎｅｓ 和 Ｔｏｎｅｔｔｉ
（２０２０） ［２２］、 白仲林等 （２０２２） ［２３］ 处理数据要素的思

路， 扩展传统的 Ｃｏｂｂ⁃Ｄｏｕｇｌａｓ 型中间品生产函数为：

ｙ ｊ， ｔ ＝ＡｔＫα１
ｊ， ｔＬα２

ｊ， ｔ（ξｔＤｔ） α３ （５）

其中， Ｋ ｊ，ｔ、 Ｌ ｊ，ｔ分别表示 ｔ 期中间品厂商 ｊ 实际投入的

传统实物资本和劳动力； Ｄｔ 代表 ｔ 时期全社会的数据

要素数量； α１、 α２ 和 α３ 分别代表传统实物资本、 劳

动力和数据要素的产出弹性； ξｔ 代表数据要素的质量，
因此， ξｔＤｔ 可以刻画 ｔ 期内有效数据要素使用量。 事

实上， 线上消费新群体扩展了要素供给体系， 从而推

动了数据市场的高频交互， 消费需求的个性化、 品质

化、 多样化成为主流。 按照本文互联网平台主体设定，
通过从大规模注册信息、 消费数据中挖掘隐含的、 有

用的信息， 使企业获取可靠、 准确、 及时的高质量数

据， 做出更加精准、 符合市场和客户需求的决策， 有

利于缓解供给侧厂商与需求侧消费者信息不对称问题，

ξｔ 服从 ＡＲ （１） 过程， ξｔ ＝ξ＋ρξｔξｔ－１＋εξｔ。
在当今的数字化时代， 技术创新的源动力来自于

数据要素驱动的数字化变革， 因此， 本文与经典的

ＤＳＧＥ 模型差异在于 Ａｔ 有别于新古典增长模型中的全

要素生产率 （如索罗余值）， 本文称之为数字化技术

创新， 它诠释了资本、 劳动和数据要素共同驱动下的

全要素生产率。 显然， 数字化技术创新通过要素重组

升级、 再配置引致的效率变革与产业智能化增加社会

总产出， 并通过经济增长的财富效应刺激居民消费增

长， 同样假设 Ａｔ 服从 ＡＲ（１） 过程， Ａｔ ＝ Ａ＋ρＡＡｔ－１ ＋
εＡｔ。 当然， 与传统 ＤＳＧＥ 模型类似， 假设 Ａｔ 的变化

源于外生的创造发明和技术更新。
此外， 本文也假设中间品厂商的生产关于传统要

素是规模报酬不变的， 即 α１ ＋α２ ＝ １。 并且， α３ 代表

数据要素的产出弹性， 可见， 数据要素质量与数据要

素产出弹性提升对传统要素配置均产生影响， 根据本

文设置， 亦可视为 “技术内生” 影响机制。 即， 本

文模型既包含了经典 ＤＳＧＥ 模型中外生的技术进步冲

击 Ａｔ （本文视为数字化技术创新）， 又考虑了数据要

素特征变化引致的效率变革。 另外， 考虑我国经济实

践， 假定数据要素的使用成本为产量的一定比率， 于

是， 中间品厂商 ｊ 的利润为：

Π ｊ，ｔ ＝（１－αｔ）ｍｃｔＡｔ（Ｋ ｊ，ｔ） α１（Ｌ ｊ，ｔ） α２（ξｔＤｔ） α３

－Ｒｋ
ｔ Ｋ ｊ，ｔ－ＷｔＬ ｊ，ｔ （６）

其中， ｍｃｔ 表示市场价格相较于最终价格的相对价

格； αｔ 表示中间品厂商使用数据要素的单位产出成

本， 即单位产出所承担的数据服务费用。 于是， 中间

品厂商 ｊ 最大化利润的一阶最优条件如下：

Ｋ ｊ，ｔ

Ｌ ｊ，ｔ
＝
α１

α２

Ｗｔ

Ｒｋ
ｔ

（７）

Ｄｔ

Ｋ ｊ，ｔ
＝
α１

α３

Ｒｋ
ｔ

αｔ
（８）

ｍｃｔ ＝
１

（１－αｔ）Ａｔ（ξｔＤｔ） α３

Ｒｋ
ｔ

α１

æ

è
ç

ö

ø
÷

α１ Ｗｔ

α２

æ

è
ç

ö

ø
÷

α２

（９）

显然， 式 （７） 表明中间品厂商单位劳动的资本

装备率取决于劳动工资率和资本收益率之比； 式

（８） 表明中间品厂商单位资本的数据装备率取决于

７７
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资本收益率和数据服务费用之比； 式 （９） 表示中间

产品厂商的边际成本不仅随着工资率、 资本回报率和

数据服务费用的增加而上升， 并且， 促进数字化技术

创新以及改进数据要素质量有助于降低中间产品的边

际成本。
（二） 互联网平台

基于中国互联网平台的发展实践， 本文考虑一种

新型业态经济主体———互联网平台。 首先， 假设互联

网平台通过家庭的系统注册和线上消费等行为免费获

得原始数据资源 （包括但不限于消费者注册的个人

信息、 消费品特征信息、 消费交易记录以及网络评价

信息等）， 建立数据仓库； 并且， 考虑到数据要素积

累 Ｄｔ＋１来源于家庭新增消费 Ｃ ｔ 和折旧后的历史数据

要素 Ｄｔ 之和， 因此， 数据要素积累过程可设定为：

Ｅ ｔＤｔ＋１ ＝Ｃ ｔ＋（１－δｄ）Ｄｔ （１０）

其中， δｄ 为数据的折旧率。
其次， 假设拥有双边市场的互联网平台将处理的

数据要素用于为消费家庭提供免费的定向数据服务，
以影响家庭的消费偏好。 并且， 在提供过程中， 互联

网平台需要花费运营成本， 包括数据存储、 网络带宽

租赁、 数据处理与系统维护等费用。 鉴于难以逐一刻

画各项数据服务活动的价值转化过程， 为了简化分析，
不妨遵循成本习性原理将互联网平台运营成本设定为：

Ｃｎｔ ＝Ｃｎｆ＋γｎｔＤｔ （１１）

其中， 固定成本 Ｃｎｆ在短期内保持不变， 可变成本 γｎｔ

Ｄｔ 随数据仓库储存量变化而改变。
实际上， 互联网平台的数据服务功能随着数据仓

库储存量增加而丰富。 于是， 所产生的云计算服务

费、 基础电信服务费和第三方技术服务费因网络平台

的数据服务量而增加。 并且， 本文假设互联网平台是

数据要素的所有者， 其为消费者直接免费定向提供数

据服务相当于间接地为数据要素需求者 （中间品厂

商） 开放 （出售） 数据使用权， 如图 ２ 所示， 即提

供数据服务通过影响消费者的消费预期、 改变消费者

的消费偏好等刺激需求的途径而拉动厂商供给。 可

见， 本文设定的互联网平台主体实现了数据要素的获

取、 加工、 存储与交易功能， 数据要素使用权的交易

额即为互联网平台的数据服务收入， 假设它是中间品

厂商销售收入的 αｔ 倍， 即租用数据要素的佣金率。
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图 ２　 纳入互联网平台主体的 ＤＳＧＥ 模型基本框架

理性互联网平台的目标也是利润最大化， 即

ｍａｘＥ０ ∑
∞

ｉ ＝ ０
βｔΠｎｔ{ } ， 其中：

Πｎｔ ＝［αｔｍｃｔＡｔ（Ｋ ｊ，ｔ） α１（Ｌ ｊ，ｔ） α２（ξｔＤｔ） α３＋Ｇ ｔ］－Ｃｎｔ

（１２）

由 （１２） 式可知， 互联网平台的利润等于从中

间品厂商收取的数据服务费用以及政府定向补贴之和

减去其运营成本。 并假设政府按照 “从量补贴” 原

则给予网络平台成本补贴， 即政府补贴支出 Ｇ ｔ ＝

ｇｔＤｔ， 补贴率服从有漂移项的 ＡＲ（１） 过程： ｇｔ －ｇ ＝

ρｇｔ（ｇｔ－１－ｇ）＋εｇｔ， 其中， ｇ 代表补贴率的稳态值。
于是， 求解最优化得到一阶条件：

λ２ｔ ＝α３αｔｍｃｔ
Ｙｔ

Ｄｔ
－γｎｔ＋ｇｔ＋λ２，ｔ＋１β（１－δｄ） （１３）

由 （１３） 式可知， λ２ｔ表示中间品厂商 （即， 数

据要素需求方） 的支付意愿。 本文设定的互联网平

台主体是具有寡头垄断特征的数据要素供给方， 数据

服务费用 αｔ 应当依赖特定的拍卖规则 （ Ｅａｓｌｅｙ 和

Ｋｌｅｉｎｂｅｒｇ， ２０１０［２４］ ） 确定， 它本质上代表互联网平

台与中间品厂商的博弈均衡。 为了简化分析， 本文假

设投入数据要素成本与互联网平台成本有关， 具体形

式如下：

αｔ ＝α０γｎｔ （１４）

其中， γｎｔ为互联网平台可变成本加成， 其随机波动

必然导致互联网运营成本变化。 数据要素驱动下通过

降低互联网平台数据服务成本， 降低供给厂商的数据

要素使用门槛， 从而丰富了最终消费品的供应品种和

数量， 消费者更容易检索到满足自己需要的商品， 促

使消费者更多的 “潜在需求” 转变成 “现实需求”，
提升居民消费倾向， 促进消费增长机制。 假定 γｎｔ冲

８７
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击服从 ＡＲ（１） 过程， γｎｔ ＝γ＋ργｔγｔ－１＋εγｔ。 可能降低互

联网平台运营成本的外生冲击包括： ＩＣＴ 资本价格下

跌以及新型信息基础设施完善； 具有导向作用的产业

政策颁布与实施， 例如将电子商务开发、 信息及网络

应用服务列入鼓励发展产业目录中； 政府设立数字经

济专项发展基金引导风投资本投向等。 由此引发的数

据要素成本降低使数据要素供需偏离了稳态均衡值，
进而变更了厂商的要素配置与居民的消费决策。

（三） 家庭部门

假设代表性家庭追求效用最大化， 表达如下：

ｍａｘＥ０ ∑
∞

ｉ ＝ ０
βｔ ξｃｔ

（Ｃ ｔ－ϕｃＣ ｔ－１） １－σ

１－σ
－
Ｌ１＋ϕ
ｔ

１＋ϕ
é

ë
ê
ê

ù

û
ú
ú{ } （１５）

其中， β∈（０， １） 为家庭的贴现因子， ϕｃ 为消费习

惯形成， Ｃ ｔ 和 Ｌｔ 分别表示家庭在 ｔ 期的消费和劳动

供给； σ 和 ϕ 分别表示家庭的风险规避系数和劳动

供给弹性的倒数。
在互联网平台交易量急剧增长、 互联网消费不断

普及的时代， 基于消费者和厂商注册信息、 消费品特

征信息、 消费交易记录等数据要素积累必然影响家庭

的消费偏好， 于是， 本文假设家庭的消费偏好为：

ξｃｔ ＝
Ｄｔ

Ｄｔ－１
＋εｃｔ （１６）

根据式 （１６） 可知， 互联网平台向消费者提供

免费的数据服务， 但可通过平台的数据要素积累影响

家庭的消费偏好。 另外， 设定家庭的预算约束条

件为：

Ｐ ｔＣ ｔ＋Ｐ ｔＩｔ＋Ｅ ｔＢ ｔ＋１＋Ｔｔ ＝ＷｔＬｔ＋Ｒｋ
ｔ Ｋ ｔ＋ＲＢ

ｔ Ｂ ｔ （１７）

其中， Ｂ ｔ 为家庭在 ｔ 期持有的一期期限债券， ＲＢ
ｔ 为 ｔ

期债券的毛利率； Ｉｔ 表示家庭在 ｔ 期对中间产品厂商

的投资， Ｔｔ 为政府部门对家庭征收的一次性税收；
Ｗｔ、 Ｒｋ

ｔ 和 Ｋ ｔ 分别表示中间产品厂商在 ｔ 期的名义工

资率、 资本回报率和资本存量； 物质资本积累过程

如下：

Ｋ ｔ ＝（１－δｐ）Ｋ ｔ－１＋Ｉｔ （１８）

其中， δｐ 为物质资本折旧率。
于是， 在约束条件式 （ １６ ）、 式 （ １７ ） 和式

（１８） 下， 求解代表性消费者的最优化问题式 （１５），

即可得到如下一阶条件①：

ｐｔ

Ｌϕ
ｔ

（Ｃ ｔ－ϕｃＣ ｔ－１）
－σ－ϕｃβ（Ｅ ｔＣ ｔ＋１－ϕｃＣ ｔ）

－σ ＝Ｗｔ （１９）

可见， 式 （１９） 表明劳动的单位成本等于劳动

和消费的边际替代率。

ξｃ，ｔ（Ｃ ｔ－ϕｃＣ ｔ－１）
－σ

Ｐ ｔ
－ϕｃβ

Ｅ ｔξｃ， ｔ＋１（Ｅ ｔＣ ｔ＋１－ϕｃＣ ｔ）
－σ

Ｐ ｔ

Ｅ ｔξｃ， ｔ＋１（Ｅ ｔＣ ｔ＋１－ϕｃＣ ｔ）
－σ

Ｅ ｔＰ ｔ＋１
－ϕｃβ

Ｅ ｔξｃ，ｔ＋２（Ｅ ｔＣ ｔ＋２－ϕｃＥｔ
Ｃ ｔ＋１）

－σ

Ｅ ｔＰ ｔ＋１

＝ β
Ｐ ｔ
［Ｅ ｔＰ ｔ＋１（１－δｐ）＋Ｅ ｔＲｋ

ｔ＋１］ （２０）

可见， 式 （２０） 表明消费的边际替代率等于投

资的边际收益率。

　

（Ｃｔ－ϕｃＣｔ－１）
－σ

Ｐｔ
－ϕｃβ

Ｅｔξｃ， ｔ＋１（ＥｔＣｔ＋１－ϕｃＣｔ）
－σ

Ｐｔ

Ｅｔξｃ， ｔ＋１（ＥｔＣｔ＋１－ϕｃＣｔ）
－σ

ＥｔＰｔ＋１
－ϕｃβ

Ｅｔξｃ， ｔ＋２（ＥｔＣｔ＋２－ϕｃＥｔＣｔ＋１）
－σ

ＥｔＰｔ＋１

＝βＲＢ
ｔ （２１）

显然， 式 （２１） 表明消费的边际替代率等于债

券的边际收益率。
（四） 货币与财政部门

参照刘金全和张龙 （２０１８） ［２５］的做法， 将中央银

行货币政策规则设定为 “价主量辅” 的混合型规

则， 即：

Ｒ ｔ

Ｒ
＝

Ｒ ｔ－１

Ｒ
æ

è
ç

ö

ø
÷

ρｒ πｔ

π
æ

è
ç

ö

ø
÷

κπ Ｙｔ

Ｙ
æ

è
ç

ö

ø
÷

κＹ Ｍｔ

Ｍ
æ

è
ç

ö

ø
÷

ｋＭé

ë
ê
ê

ù

û
ú
ú

１－ρｒ

ｅｘｐ（Ｒｒ
ｔ）

（２２）

其中， Ｒ ｔ 为央行的基准利率， Ｒ、 π、 Ｙ 和 Ｍ 分别表

示稳态基准利率、 通胀、 产出水平和名义货币数量，
ρｒ、 κπ、 κＹ 和 ｋＭ 分别表示政策连续性、 通胀缺口、
产出缺口和名义货币缺口的系数。 并且， 借鉴

Ａｉｙａｇａｒｉ 和 Ｇｅｒｔｌｅｒ （１９８５） ［２６］ 的做法， 设定广义的政

府预算约束：

Ｇ ｔ＋ＲＢ
ｔ Ｂ ｔ－１ ＝Ｔｔ＋Ｂ ｔ （２３）

式 （２３） 表明政府收取的税收以及发行的债券

一部分用于债券的还本付息， 一部分用于对网络平台

９７
① 受篇幅所限， 详细的推导过程未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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的补贴。
（五） 居民消费倾向指数

消费倾向一般是指消费者将可支配收入用于消费

的比例， 通常会采用消费率或者居民平均消费倾向作

为代理指标 （Ｂｌａｎｃｈａｒｄ 和 Ｇｉａｖａｚｚｉ， ２００６［１９］）。
故本文构建居民消费倾向指数 ＣＱｔ：

ＣＱｔ ＝
Ｐ ｔＣ ｔ

ＷｔＬｔ＋Ｒｋ
ｔ Ｋ ｔ－Ｔｔ

（２４）

其中， Ｃ ｔ 表示居民的消费， ＷｔＬｔ 为居民提供劳动所

获得的劳动报酬， Ｒｋ
ｔ Ｋ ｔ 为居民投资中间产品物质资

本回报， Ｔｔ 表示居民的一次性税收支出， ＷｔＬｔ＋Ｒｋ
ｔ Ｋ ｔ－

Ｔｔ 代表居民的可支配收入。
根据本文理论模型的设定， 数据要素驱动下居民

消费倾向演变的经济机理体现在： 首先， 数据要素成

本冲击改变互联网平台数据服务成本， 影响供给厂商

的进入门槛， 更新厂商的资源配置， 进而影响劳动、
数据要素以及物质资本要素的投入， 变更劳动报酬以

及物质资本回报， 在价格效应和收入效应双重作用

下， 居民消费决策及其消费倾向发生变化。 其次， 数

字化技术创新提高全要素生产率， 增进资本、 劳动以

及数据要素投入产出效率， 因此， 产出规模扩张引致

的财富效应可提升居民消费倾向。 最后， 改进数据质

量影响厂商的边际成本， 对企业选择当下的最优要素

配置起作用， 更进一步， 劳动生产要素的需求改变劳

动力市场均衡状态时的供给水平， 劳动收入影响家庭

跨期消费决策， 最终改变居民消费倾向。 可见， 本文

构建的居民消费倾向指数 ＣＱｔ 能够反映整体经济中消

费、 就业和相对收入水平变化， 充分体现了居民消费

倾向测度的特征。

四、 模型求解

（一） 参数校准

鉴于 ＤＳＧＥ 模型的参数较多， 下面按照经济主体

分类介绍参数校准过程。
１􀆰 家庭部门参数校准。
参考王国静和田国强 （２０１４） ［２７］的研究， 将居民

外生消费习惯 ϕｃ 校准为 ０􀆰 ７， 跨期消费弹性倒数 σ
设定为 ２； 对于稳态时季度口径的资本折旧率， 借鉴

朱军 （２０１７） ［２８］的研究， 将私人资本季度折旧率 δｐ

校准 ０􀆰 ０２５； 参照江春等 （２０１８） ［２９］ 的取值， 将贴现

因子 β 设为 ０􀆰 ９９。
２􀆰 厂商部门参数校准。
借鉴文献罗娜和程方楠 （２０１７） ［３０］的研究， 将中

间产品间的替代弹性 ε 校准为 ６； 参照蒲火元和曹宗

平 （２０１８） ［３１］的做法， 将价格粘性参数 ψ 设为 ０􀆰 ７５；
借鉴张少辉等 （２０２１） ［３２］ 的做法， 将 α２ 设为 ０􀆰 ４５，
借鉴陈梦根和张鑫 （ ２０２２） ［３３］ 的做法； 将 α３ 设为

０􀆰 １１； 根据传统要素规模报酬不变原则， 校准 α１

为 ０􀆰 ５５。
３􀆰 互联网平台参数校准。
在基准模型中， 考虑到数据经济的基础设施以

ＩＣＴ 资产为主， 参考陈彦斌等 （２０１９） ［３４］ 的做法， 将

数据要素的折旧率也设为 ０􀆰 ０２５。 具体如表 １ 所示。
表 １ 参数校准值

参数符号 参数说明 参数校准值 校准依据

ϕｃ 消费习惯 ０􀆰 ７００ 王国静和田国强， ２０１４［２７］

σ 消费弹性导数 ２􀆰 ０００ 王国静和田国强， ２０１４［２７］

δｐ 私人投资折旧率 ０􀆰 ０２５ 朱军， ２０１７［２８］

β 贴现因子 ０􀆰 ９９０ 江春等， ２０１８［２９］

ε 中间品替代弹性 ６􀆰 ０００ 罗娜和程方楠， ２０１７［３０］

ψ 价格粘性 ０􀆰 ７５０ 蒲火元和曹宗平， ２０１８［３１］

δｄ 数据要素折旧率 ０􀆰 ０２５ 陈彦斌等， ２０１９［３４］

α１ 物质资本要素产出弹性 ０􀆰 ５５０ 根据规模报酬不变原则计算得出

α２ 劳动要素产出弹性 ０􀆰 ４５０ 张少辉等， ２０２１［３２］

α３ 数据要素产出弹性 ０􀆰 １１０ 陈梦根和张鑫， ２０２２［３３］

（二） 贝叶斯估计

为了考察数据要素成本、 数字化技术创新以及数

据要素质量冲击对消费、 投资、 可支配收入和居民消

费倾向等宏观经济变量的效应， 本文以 ２００７ 年第一

０８
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季度至 ２０１９ 年第四季度我国消费、 ＣＰＩ、 名义利率为

可观测样本进行贝叶斯估计， 原始数据来源于 Ｗｉｎｄ
数据库。 首先， 对原始数据进行了 Ｘ１２ 季节性调整、
取对数以及 ＨＰ 滤波处理。 然后， 采用 ＭＣＭＣ 方法得

到对应参数估计结果①。

五、 模拟结果分析

（一） 脉冲响应分析

在建立并求解模型的基础之上， 结合我国 “全面

推进 ‘互联网＋’ ”， 打造数据要素驱动居民消费倾向

的政策动向， 本文重点考虑了数据要素成本、 数字化

技术创新以及数据要素质量冲击对消费、 投资、 可支

配收入和居民消费倾向等宏观经济变量的动态效应。
１􀆰 数据要素成本冲击的脉冲响应。
负向的数据要素成本冲击对主要经济变量的动态

影响如图 ３ 所示。 数据要素不同于传统的物质资本要

素， 其效能并不因使用而损耗， 关键在于对其的挖掘

与应用。 实质上， 数据要素折旧率反映了数据处理能

力， 即当数字化水平较高时， 数据处理能力较强， 数

据要素折旧率较小， 反之则较大。 并且， 参考徐翔和

赵墨非 （２０２０） ［３５］、 许宪春和王洋 （２０２１） ［１４］ 的研

究， 假设数据要素季度折旧率在 ０􀆰 ０２５ ～ ０􀆰 ２５ 之间，
故本文将数据要素折旧率分别校准为上界和下界， 图

中实线代表数据要素折旧率为 ０􀆰 ０２５ 时的政策效应，
虚线代表数据要素折旧率为 ０􀆰 ２５ 时的政策效应 （下
同）。 数据要素折旧率不同不改变各变量的脉冲响应

方向和变动趋势， 仅存在幅度差异， 间接说明本文研

究结果的稳健性。 针对数据要素折旧率在 ０􀆰 ０２５ 时的

政策效应分析其作用机制 （下同）。 初期， 负向的数

据成本冲击下， 互联网平台投入成本降低， 互联网平

台规模较小且厂商增加数据要素替代劳动投入， 消费

者劳动收入和可支配收入下降， 增加消费者面临的收
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图 ３　 数据要素成本冲击的脉冲响应函数

１８
① 受篇幅所限， 贝叶斯估计结果未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。



·理论经济· 　 ２０２３ 年第 ２ 期

入不确定性， 降低居民消费倾向， 增加预防性储蓄防

止流动性约束。 中后期， 数据要素资本的佣金率不断

减少， 降低供给厂商的进入门槛， 可使消费品价格下

降， 打破消费的时空阻碍， 从而增加居民消费选择，
能够使消费者更多的 “潜在需求” 转变成 “现实需

求”， 提升居民消费倾向。
２􀆰 数字化技术创新冲击的脉冲响应。
正向的数字化技术创新冲击对主要经济变量的动

态影响如图 ４ 所示。 可以发现， 对于给定的资本、 劳

动以及数据生产要素投入， 数字化技术创新通过要素

重组升级提高全要素生产率， 数字化创新与工艺革新

使产业结构升级进而推动生产可能性曲线外移， 扩容

最终社会产出， 为消费者带来更多可选择的产品与服

务， 从供给数量角度拓展了消费空间， 改变家庭消费

决策， 提高消费者的效用水平， 进而扩大消费规模。
并且， 消费需求改变了企业最优的产出目标， 促使企

业增加劳动生产要素投入， 提高劳动市场的供给水

平， 增加消费者的相对收入， 消费者在追求效用最大

化的同时将实现消费者剩余的最大化 （臧旭恒和邢

宏建， ２００８［３６］ ）， 即通过财富效应提升居民消费倾

向。 当然， 这种带动作用会随着时间推移而递减， 故

促进数字化技术创新可缓解我国高经济增长的 “阿
喀琉斯之踵”， 对我国实施扩大内需战略和经济高质

量发展战略都具有重要意义。
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图 ４　 数字化技术创新冲击的脉冲响应函数

　 　 ３􀆰 数据要素质量冲击的脉冲响应。
正向的数据要素质量冲击对主要经济变量的动态

影响如图 ５ 所示。 改进数据质量可提高数据要素的产

出效率， 企业从 “业务驱动” 转变成 “数据驱动”，
生产更加精准高效， 必然使当期总产出增加， 然而由

于替代效应导致短期物质资本以及劳动需求量下降，

消费者可支配收入下降， 降低消费者效用水平 （陈
昌盛等， ２０２１［３７］）， 导致居民消费倾向下降。 但是中

长期， 改进数据要素质量通过制定针对性的服务， 有

利于缓解供给侧厂商生产信息与需求侧消费者的消费

需求信息不对称问题 （马香品， ２０２０［３８］ ）， 降低居

民选择的不确定性， 可提高零售品质、 丰富平台内

２８
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容， 扩张其消费边界， 产品需求上升促使企业重新

决策的最优投资规模， 增加了对劳动生产要素的需

求， 进而增加了劳动市场均衡状态时的供给水平，
可支配收入增加， 促进消费。 并且， 消费增加的速

度大于可支配收入上升的速度， 提升居民消费倾

向， 表明数据要素质量使居民消费倾向变动转变是

必然的， 当然这种促进作用并不会立竿见影， 而是

呈现出一定的滞后性。
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图 ５　 数据要素质量冲击的脉冲响应函数

（二） 社会福利分析

我们坚持以人民为中心， 切实解决好人民最关

心、 最直接、 最现实的利益问题， 更好满足人民对美

好生活的向往， 才能不断提高人民群众的获得感、 幸

福感、 安全感。［３９］基于此， 本文参考 Ｇａｌｉ 和 Ｍｏｎａｃｅｌｌｉ
（２００５） ［４０］对福利损失函数的推导方法， 构建一个适

合本文 ＤＳＧＥ 模型的福利损失函数， 在代表性家庭效

用函数稳态值处进行泰勒二阶展开计算， 通过对数线

性化方程的转化， 最终得到整个社会的福利损失函

数， 并以此来分析数据要素驱动下的数据要素成本、
数字化技术创新以及数据要素质量冲击带来的福利损

失情况①。
在稳态处求解条件期望可得如下形式的平均福利

损失函数：

Ｌｏｓｓ＝
１－ϕｃ－σ
２（１－ϕｃ）

ｖａｒ（Ｃ^ ｔ）－
Ｌ１＋ϕ

Ｃ１－σ（１－ϕｃ）
－σｖａｒ（Ｌ^ｔ）

（２５）

其中， 不加时间下标的字母 Ｃ 以及 Ｌ 代表对应的稳

态值， ϕｃ、 σ 以及 ϕ 分别是家庭部门的消费习惯、 家

庭的风险规避系数以及劳动供给弹性的倒数参数。 计

算出数据要素驱动下的数据要素成本、 数字化技术创

３８
① 由受篇幅所限， 详细的推导过程未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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新以及数据要素质量冲击在不同数据要素折旧率下平

均福利损失函数见表 ２。

表 ２ 数据要素驱动下三种冲击的福利分析

数据成本

冲击

数字化技术

创新冲击

数据质量

冲击

δｄ ＝ ０􀆰 ０２５ －２􀆰 ５７０×１０－２ －４􀆰 ２３５×１０－３ －１􀆰 ４７９×１０－２

δｄ ＝ ０􀆰 ２５ －２􀆰 １２０×１０－２ －８􀆰 ２２６×１０－３ －１􀆰 ６１３×１０－２

对比数据要素驱动下的数据要素成本、 数字化技

术创新以及数据要素质量冲击在不同数据要素折旧率

下的平均福利损失， 可以发现： 首先， 对比同一数据

要素折旧率下， 数据要素成本、 数字化技术创新以及

数据要素质量冲击带来的福利损失情况可知， 数字化

技术创新冲击带来的福利损失最小， 数据成本冲击对

社会福利损失最大， 该研究结果与金碚 （２０１４） ［４１］、
任保平 （２０１３） ［４２］和谢康等 （２０２１） ［４３］类似， 进一步

证实数字化技术进步催生了新型的经济模式， 提高

了生产要素以及社会闲置资源使用效率的特点， 增

进了消费者福利， 并且给整个经济体带来更小的福

利损失。 其次， 对比不同数据要素折旧率下， 数据

要素成本、 数字化技术创新以及数据要素质量所导

致的福利损失情况的差异得知， 在数据成本冲击

中， 数据要素折旧率增大会降低福利损失， 同时，
在数字化技术创新和数据质量冲击中， 其福利损失

与数据要素折旧率呈现正相关关系。 因此， 根据福

利损失分析结果， 我国不能一味地依靠对平台经济

的产业政策倾斜、 直接资金支持等方式推动数字化

发展， 应当按照习近平①提出的要求， 大力发展数

字化技术创新， 提高全要素生产率， 发挥数字技术对

经济发展的放大、 叠加、 倍增作用， 缓解我国高经济

增长的 “阿喀琉斯之踵”。

六、 结论与政策启示

本文以具有中国特色的经济主体为研究背景和研

究对象， 厘清数据要素催生的互联网平台经济特征；
分析了数据要素驱动下数据要素成本降低、 数字化技

术创新和数据质量改进对居民消费倾向的作用机制和

动态效应。 基于结构模型的经济机理和动态路径分

析， 本文得出结论： 第一， 数据要素成本降低使得完

全竞争条件下的产品价格走低， 价格效应短期降低居

民消费倾向， 但长期可拉动内需增长效率。 第二， 数

字化技术创新提高全要素生产率， 并通过要素重组升

级引致的效率变革增加消费者相对收入， 通过财富效

应提升居民消费倾向。 第三， 数据质量改进短期促进

投资、 挤占消费， 降低居民消费倾向， 但长期可缓解

厂商与消费者的信息不对称， 提升居民消费倾向。 第

四， 数字化技术创新在促内需长短期效应俱佳的同

时， 引致的消费者福利损失最小。
根据上述研究结论， 可通过施加政策影响数据要

素积累及其价值进而提升居民消费倾向， 结合现阶段

政策目标及改革动向， 本文获得如下政策启示： 第

一， 谨慎地降低数据要素成本。 例如， 进一步加强以

５Ｇ、 千兆光网、 工业互联网为代表的新一代信息基

础设施建设， 并且， 实施鼓励制造业数字化、 智能

化升级的产业政策， 但不可一味地依靠政府专项基

金支持和引导社会资本投向致使平台企业无序扩

张、 形成垄断。 第二， 大力促进数字化技术创新发

展。 数字化技术创新提高全要素生产率， 具有明确

的扩内需、 促增长效应， 因此， 可通过大力发展科

技金融、 精准扶持成长性强的创新项目和优质科创

企业激励数字化技术创新， 缓解我国高经济增长的

“阿喀琉斯之踵”。 第三， 在监管与制度约束下改进

数据质量。 充分意识到数据质量改进有效缓解信息

不对称、 提升居民消费倾向的同时， 也带来了个

人、 企业乃至国家信息安全问题， 不可忽视对于数

字经济发展的监管与治理。 应当考虑从数据计划、
获取、 清洗、 存储、 应用的各个阶段进行监控， 并

相应地建立数据标准化制度。
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一、 引言

亲社会行为是人们社会认知和情感的重要方面，
它影响人们的一系列经济决策行为及其结果， 比如：
公共品博弈的投资行为、 合同执行、 政府管理等

（Ｋｎａｃｋ 和 Ｋｅｅｆｅｒ， １９９７［３］； Ｆｅｈｒ 和 Ｇäｃｈｔｅｒ， ２００２［４］；
Ｈｅｎｒｉｃｈ 等， ２００４［５］； Ｃｏｏｐｅｒ 和 Ｋａｇｅｌ， ２０１６［６］；
Ｂｕｒｋｓ 等， ２０１６［７］）， 因此， 亲社会行为不仅仅是社

会运行的重要影响因素， 也是影响人们健康、 福利水

平以及劳动力市场成功的重要因素 （ Ｄｏｈｍｅｎ 等，
２００９［８］； Ｃａｒｐｅｎｔｅｒ 和 Ｓｅｋｉ， ２０１１［９］； Ｂｅｃｋｅｒ 等， ２０１２［１０］；
Ａｌｇａｎ 等， ２０１６［１１］； Ｄｅｍｉｎｇ， ２０１７［１２］ ）。 国内大部分

研究主要集中在农村留守儿童认知能力、 亲社会行为

的差异分析， 与非留守儿童相比， 留守儿童在心理

认知、 自我意识、 学业成绩、 情绪管理及生活习惯

上都表现出明显的差距 （李云森等， ２０１９［１３］； 段欣

等， ２０２０［１４］； 徐慧和汪斯妤， ２０２０［１５］； 宋月萍等，
２０２０［１６］； Ｐｏｔｔｉｎｇｅｒ， ２００５［１７］； Ｍａｃｌｅａｎ 等， ２０１９［１８］ ）。
然而， 同样作为弱势群体的城市低 ＳＥＳ 儿童的亲社

会行为也存在类似问题， 却鲜有关注。
目前国内学者对城市低社会经济地位群体的关注

和研究主要集中于收入差距和住房问题上 （丁明慧，
２００９［１９］； 张晓涵， ２０１１［２０］； 罗吉等， ２０１５［２１］； 田柳

和周云波， ２０１７［２２］）， 而关于城市低社会经济地位家

庭儿童的亲社会行为的研究更是凤毛麟角。 由于儿童

成长阶段形成的亲社会行为会影响其今后的社会经济

活动方式和将来取得的成就， 进而影响到社会的整体

稳定， 因此， 研究社会 经 济 地 位 （ Ｓｏｃｉｏ⁃ｅｃｏｎｏｍｉｃ
Ｓｔａｔｕｓ， 简称 ＳＥＳ） 差异对城市儿童的涉他偏好、 复杂

公平观以及竞争意愿等行为决策的影响是十分重要的。
尽管国外已有研究证明 ＳＥＳ 对于儿童亲社会行为

产生影响， 但其影响方式并没有达成共识。 有学者的

研究表明 ＳＥＳ 越高则越亲社会 （Ｂａｒｒｙ 等， １９５９［２３］；
Ｋｏｈｎ 等， １９９０［２４］； Ｈｏｆｆ， ２００３［２５］； Ｈｅｎｒｉｃｈ 等， ２００５［２６］；
Ｂｅｎｅｎｓｏｎ 等， ２００７［２７］； Ｂａｕｅｒ 等， ２０１４［２８］； Ｄｅｃｋｅｒｓ
等， ２０１７［２９］ ）， 而 另 有 学 者 得 到 了 相 反 的 结 论

（ Ｓｃｈｗａｒｔｚ 和 Ｒｕｂｅｌ， ２００５［３０］； Ｋｒａｕｓ 等， ２０１０［３１］；
Ｐｉｆｆ 等， ２０１０［３２］； Ｇｕｉｎｏｔｅ 等， ２０１５［３３］； Ｃａｄｓｂｙ 等，
２０１９［３４］）， 因此对于 ＳＥＳ 的影响并没有一个统一的结

论。 这可能是由于国外实验中儿童后天接受教育水平

差距或样本选择性偏误因素造成的， 举例来说， 高

ＳＥＳ 的家庭会把孩子送到教育水平更高且师资力量更

好的学校就读， 由此亲社会行为可能受到学校教育和

家庭社会经济地位的双重影响。
为了消除这一影响， 本文利用同一学校且不同

ＳＥＳ 的自然实验样本研究 ＳＥＳ 差异对城市儿童亲社会

行为 （包括涉他偏好、 复杂公平观以及竞争意愿）
的影响。 这个自然样本具体包括长春市某附属小学繁

荣校区 （简称 “某附小” ） 原籍学生和借读于某附

小的 “艳春班” 学生。 该附小为吉林省直属优质学

校， 办学规模大、 教学质量高， 生源家庭收入较高、
父母受教育程度较高。 而对照组 “艳春班” 由原长

春市艳春小学的学生组成。 艳春小学是一所区属小规

模学校， 由于教学楼危房改造的需要， 在长春市教育

局的协调下， 某附小自 ２０１６ 年起至今， 向需要施工

改造的 “艳春小学” 的儿童提供 ２ 个班额的学位

（约 １００ 个学位）， 占其总班额的 １ ／ ６。 根据长春市教

育局相关规定， 这部分儿童属于借读性质①， 这些学

生在班级编制和安排上不与其他生源班级混淆， 本研

究为了方便与原某附小学生进行区别， 我们称之为

“艳春班”， 那么原某附小学生称之为 “非艳春班”。
原艳春小学学生主要来自家庭收入较低、 父母受教育

程度低的家庭。 然而， 原艳春小学学生在这一政策下

不需要付出任何其他成本就可以去到排名更好的某附

小就读。 故而， 来自不同 ＳＥＳ 家庭的学生就读于同

一小学， 享受同样的师资力量、 接受同等水平教育，
排除了不同 ＳＥＳ 家庭所选学校的不同教育水平对受

试者的影响。 另外， 原艳春小学 ２０１６ 级学生在一年

级入学时候就已经被全部整班安排到某附小借读， 这

就排除了来到某附小之前原艳春小学对艳春班学生的

教育影响。
本文的研究结果表明即使享受同样的教育资源，

不同 ＳＥＳ 家庭儿童的亲社会行为仍存在较大差异，
低 ＳＥＳ 家庭儿童的亲社会行为问题一直被人们忽视。
因此， 城市教育政策不仅要注重教育资源的公平分

配， 政府和社会也应该注重对家庭教育的引导， 通过

后天干预提高儿童的亲社会行为， 缩小不同 ＳＥＳ 儿

童之间的亲社会行为差距。

７８

① 虽然这些学生都是借读于某附小， 但这些学生实际上都是在某附小读完小学， 并获得某附小的毕业证书， 并未回到原艳春小学； 另一方面，
某附小校方和教师并未对艳春班的学生区别对待， 都是一视同仁， 将其视为某附小的学生。



·理论经济· 　 ２０２３ 年第 ２ 期

本文主要由五部分组成： 第一部分为引言； 第二

部分为文献综述； 第三部分为实验样本和实验设计；
第四部分为实验结果和数据分析； 第五部分为结论与

展望。

二、 文献综述

亲社会行为的核心是指人们不仅关心自身的物质收

益， 也会关心他人的利益 （Ｅｉｓｅｎｂｅｒｇ 等， １９９５［３５］； Ｆｅｈｒ
和 Ｓｃｈｍｉｄｔ， １９９９［３６］； 陈叶烽， ２００９［３７］； 崔驰和路智

雯， ２０１８［３８］； 戴明， ２０２０［３９］； 崔驰等， ２０２２［４０］ ）。
亲社会行为是人类特性中一个非常重要的方面， 在

人类的社会活动中扮演着重要角色。 它广泛地影响

着人们的经济决策和结果， 如公共物品的提供、 合

同执行力度、 政府及司法效率以及经济增长 （Ｋｎａｃｋ
和 Ｋｅｅｆｅｒ， １９９７［３］； Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等， １９９７［４１］； Ｆｅｈｒ 和

Ｇäｃｈｔｅｒ， ２００２［４］； Ｈｅｎｒｉｃｈ 等， ２００４［５］； Ｇｕｉｓｏ 等，
２００９［４２］； Ｃｏｏｐｅｒ 等， ２００９［４３］ ）。 近年来学者们开始

关注亲社会行为的形成机制， 他们发现在对亲社会

行为的影响因素中， 社会经济地位 （Ｓｏｃｉｏ⁃ｅｃｏｎｏｍｉｃ
Ｓｔａｔｕｓ， ＳＥＳ） 的影响尤其突出 （Ｅｖａｎｓ， ２００４［４４］； Ｂａｕｅｒ
等， ２０１２［２８］； Ｄｅｃｋｅｒｓ 等， ２０１７［２９］； Ｆａｌｋ 等， ２０２１［２］）。

一些学者认为， 低 ＳＥＳ 儿童的亲社会行为更弱，
而高 ＳＥＳ 儿童的亲社会行为更加明显。 部分研究从

ＳＥＳ 伴随的社会实践环境和家庭沟通教育的角度， 阐

述了 ＳＥＳ 对儿童的亲社会行为的影响。 劳动力市场

的参与度会影响人们与陌生人合作的意愿 （Ｈｅｎｒｉｃｈ
等， ２００５［２６］）， 低 ＳＥＳ 的父母参加雇用劳动的可能性

更低， 因此与那些父母参与劳动力市场的儿童相比，
他们的孩子的社交化程度更低 （Ｂａｒｒｙ 等， １９５９［２３］；
Ｋｏｈｎ 等， １９９０［２４］）。 Ｂａｕｅｒ 等 （２０１２） ［２８］ 的研究显示

低 ＳＥＳ 的父母会将自己的亲社会倾向灌输给孩子，
从而造成他们的孩子更难与他人合作， 亲社会行为的

表现更弱。 Ｈｏｆｆ （２００３） ［２５］则认为相较于低 ＳＥＳ 的母

亲， 高 ＳＥＳ 的母亲与她们的孩子沟通交流得更多，
随着孩子长大， 她们也更倾向使用引导式教育的方

法。 而中产阶级的父母更多地让小孩表达他们的想法

和感觉， 这些表达会内化及强化为儿童的道德观念和

亲社会行为。 另外， Ｂｅｎｅｎｓｏｎ 等 （２００７） ［２７］ 发现儿

童的亲社会行为随着年龄的增加而更加明显， 但年龄

效应只在 ＳＥＳ 较高的儿童中显著， 因此随着年龄的

增长， 不同 ＳＥＳ 儿童在亲社会行为上表现的差异会

越来越大。 上述研究表明， ＳＥＳ 在儿童亲社会行为的

发展和形成过程中扮演着无法忽视的角色。 而 ＳＥＳ
对儿童的影响并不是直接的， ＳＥＳ 伴随的社会实践才

是直接影响儿童健康成长的重要因素， 如家庭教育、
代际沟通、 社会活动等。 Ｅｖａｎｓ （２００４） ［４４］ 认为贫穷

常与社会实践中的多种负面影响联系在一起， 包括更

少的与陌生人之间的互动、 成长环境更加暴力、 父母

对孩子的监护更少、 父母的教育方式更加专断以及更

喜欢体罚、 更多有攻击性的同龄人伙伴和更加不稳定

的伙伴关系以及对同龄人的依赖胜过父母。 在贫困中

长大的儿童社会联系更弱， 对人际信任和互惠的体验

更少， 不注重相互帮助。
尽管多数研究结果表明高 ＳＥＳ 有助于亲社会行

为的形成， 但仍有一些研究结果与上述结论相左。
Ｇｕｉｎｏｔｅ 等 （２０１５） ［３３］ 发现低 ＳＥＳ 的儿童反而更加亲

社会， 低 ＳＥＳ 的人群 （如少数民族、 女性） 相比于

高 ＳＥＳ 的人更加体贴、 更加依附于社会， 如更能察

觉他人的情感变化。 相比于本国及本地人， 移民有更

复杂和多样的社会群体概念 （ Ｋｒａｕｓ 等， ２０１０［３１］；
Ｓｃｈｗａｒｔｚ 和Ｒｕｂｅｌ， ２００５［３０］； Ｐｉｆｆ 等， ２０１０［３２］）。 一项关于

中国农村留守儿童的研究表明只有一个父亲或母亲在

家与父母双方都不在家的农村留守儿童的亲社会行为

对比并无显著差异， 农村留守儿童的亲社会行为反而

比城镇儿童更加显著 （Ｃａｄｓｂｙ 等， ２０１９［３４］ ）。 至于

造成这种差异的原因， Ｈｏｆｆ 和 Ｌａｕｒｓｅｎ （２０１９） ［４５］ 认

为低 ＳＥＳ 的父母在教育孩子的过程中更加强调尊重

和服从， 而高 ＳＥＳ 的父母则强调自我导向。 Ｃｈｅｎｇ 和

Ｔｒａｃｙ （２０１３） ［４６］则认为高 ＳＥＳ 父母更有可能让孩子

掌握更多物质资源， 这就增强了他们的社会力量， 从

而降低了他们关心他人需求的程度， 而低 ＳＥＳ 人群

则会将亲社会行为以及团体目标价值观视为规范自己

的社交互动、 提高声望、 获得社会支持、 弥补自身缺

陷的一种方式。
在上述研究的基础上， 有学者关注 ＳＥＳ 在复杂

公平观的形成过程中发挥的作用。 不同年龄阶段公平

观也呈现出不同的特征。 Ｆｅｈｒ 等 （２００８） ［４７］ 的实验

表明 ３～４ 岁儿童的偏好呈现出显著的自私倾向， 而

到 ７ ～ ８ 岁时， 儿童已经呈现出强烈的不平等厌恶。
随着年龄的增长， 青少年公平观的发展变化则更加

趋于复杂化 （ Ｅｉｓｅｎｂｅｒｇ 等， １９９５［３５］； Ｈａｒｂａｕｇｈ 和

Ｋｒａｕｓｅ， ２００１［４８］； Ｇｕｍｍｅｒｕｍ 等， ２００８［４９］； 戴明， ２０２０［３９］；
崔驰等， ２０２２［４０］）， 他们的公平观会在努力、 运气和

效率等复杂社会环境的影响下， 由平等主义向劳动优

８８
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先主义和自由主义转变。 Ａｌｍåｓ 等 （２０１０） ［５０］ 的研究

表明儿童的公平观念， 会从 ８～１０ 岁追求绝对平等到

年龄稍大后追求劳动优先。 但事实上， 年龄效应只在

ＳＥＳ 较高的儿童中显著， 年龄的增长伴随着不同 ＳＥＳ
造成的差距累积。 有研究者认为家庭的 ＳＥＳ 对儿童

公平观的形成通过一些中间变量同样发挥着间接影

响， 如父母的教育方式、 代际沟通、 亲子关系等

（ＭｃＧｒａｔｈ 和 Ｂｒｏｗｎ， ２００８［５１］； Ｈｏｆｆ， ２００３［２５］； Ａｌｍåｓ
等， ２０１７［５２］； Ｂａｕｅｒ 等， ２０１２［２８］ ）。 Ａｌｍåｓ 等 （２０１７）［５２］

研究儿童公平观和家庭背景之间的关系， 发现在低

ＳＥＳ 儿童中， 超过 ５０％持有平等主义的公平观， 而只

有 ２０％的高 ＳＥＳ 儿童持有同样观念。 而本文也发现

了类似的结论： 近 ９０％的低 ＳＥＳ 儿童是平等主义者，
１０％是劳动优先主义者， 几乎没有自由主义者； 然

而， 来自高 ＳＥＳ 家庭的儿童则更加重视和强调个人

产出 （劳动） 所占份额的重要性， 很大比例的高 ＳＥＳ
儿童是劳动优先主义者。 Ｃａｄｓｂｙ 等 （２０１９） ［３４］ 在中

国利用农村留守儿童、 农村非留守儿童和城市儿童样

本研究留守儿童的社会偏好和决策行为， 发现城市儿

童比农村留守儿童表现出更多的分享行为和更少的妒

忌行为， 并且利他主义倾向更高， 同时农村留守儿童

则更为诚实， 更倾向于合作与互惠。 他们的研究并没

有很好控制教育因素 （比如学校选择） 对儿童的影

响， 本文通过利用处于同一高教学质量的高 ＳＥＳ 儿

童和低 ＳＥＳ 儿童消除了这一选择性偏差的影响。
事实上， ＳＥＳ 对儿童亲社会行为的影响， 不仅仅

表现在亲社会行为和复杂公平观的形成上， 同样还影

响着儿童的竞争意愿。 Ａｌｍåｓ 等 （２０１６） ［１］ 的研究表

明， 在男性儿童中， ＳＥＳ 较高的儿童比低 ＳＥＳ 儿童更

加愿意竞争； 但 ＳＥＳ 造成的竞争意愿差异在女性儿

童中并不明显， 低 ＳＥＳ 儿童的竞争意愿度的性别差

距也不明显。 而 Ｋｈａｄｊａｖｉ 和 Ｎｉｃｋｌｉｓｃｈ （２０１８） ［５３］的结

论表明低 ＳＥＳ 的父母更加雄心壮志， 他们的小孩也

更倾向于参与竞争， 即使赢的可能性很低； ＳＥＳ 对男

孩竞争意愿发挥作用的机制主要在于父亲的竞争意愿

度， 而此项研究并没有发现母亲的竞争度以及其他家

庭特质对儿童竞争意愿度的影响。 另有一些关于男女

竞争意愿差距的研究表明一个人的竞争意愿度反映的

是社会环境而不是天生的性别特征 （Ｂｏｏｔｈ 和 Ｎｏｌｅｎ，

２０１２［５４］）， 在母系社会中女性比男性更加愿意选择进

入竞争环境 （Ｇｎｅｅｚｙ 等， ２００９［５５］ ）， 男女竞争意愿

差距可由社会文化及人际互动来缩小 （Ｌｉｕ 和 Ｚｕｏ，
２０１９［５６］ ）。 但 另 一 项 有 趣 的 研 究 （ Ｃａｒｄｅｎａｓ 等，
２０１４［５７］） 表明在男女更加平等的社会中， 由于父亲

花在孩子上的时间更多， 竞争意愿度的差距反而更

大， 这就解释了 ＳＥＳ 对于男性儿童的竞争度发挥作

用的机制主要在于父亲的竞争程度， 而父亲对女孩的

竞争程度影响并不显著。

三、 实验样本和实验设计

（一） 实验样本

本实验在吉林省长春市某附属小学繁荣校区

（简称 “某附小繁荣校区” ） 进行。 某附小繁荣校区

为吉林省直属优质学校， 办学规模较大、 教学质量

高， 生源家庭收入或父母受教育程度较高， 因此其子

女属于高 ＳＥＳ 群体。 而对照组 “艳春班” 由原长春

市艳春小学的学生组成。 艳春小学是一所区属小规

模、 师资质量差的学校， 由于教学楼危房改造的需

要， 在长春市教育局的政策下， 艳春小学一年级学生

于 ２０１６ 年被整班分流到附小借读， 之后每年学生沿

用 ２０１６ 年的做法， 依然到某附小繁荣校区借读， 其

校学生主要来自家庭收入较低且父母受教育程度低的

家庭， 因此艳春班儿童属于低 ＳＥＳ 群体。
在日常的教育教学活动中， 艳春班与其他班级

（非艳春班） 无任何差别。 在师资配备过程中， 教师

也是通过抽签形式来分配班级的， 本研究中 “艳春

班” 配属的教师均是学校名师， 无论在学校活动参

与机会还是师资配比来看， 艳春班与其他班级都是一

致的。 除此之外， “艳春班” 的学生以及其他社会群

体并不了解 “艳春班” 独立分配的政策， 换言之，
这个班级并没有其他群体符号意识， 在教育教学活动

中， 学校始终强调某附小的身份认同。
本文实验均在常规的在校时间进行， 并且取得了

校方同意。 我们在非艳春班和艳春班 ２０１６ 级①四年

级的学生中随机抽取样本。 四年级小学生样本总数为

１８２ 人。 其中， 来自非艳春班的有 １４４ 人， 男生占比

５２􀆰 ７％， 女生占比 ４７􀆰 ３％， 平均年龄为 ９􀆰 ５ 岁； 艳春

９８

① 本文实验选择 ２０１６ 级四年级的学生作为研究样本主要是因为， 该年级学生是第一届从一年级入学就借读于某附小的学生， 全体都是来自艳

春小学的学生， 此后的几届艳春班学生生源存在混杂现象， 因为某附小是教育示范学校， 在吉林省有相当大的影响力， 因此在后续的艳春班

招生中， 有家长借助该政策将孩子伪装成艳春小学学生较容易进入某附小学习。
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班有 ３８ 人， 男生占比 ５５􀆰 ３％， 女生占比 ４４􀆰 ７％， 平

均年龄为 ９􀆰 ６ 岁。
在实验正式开始之前， 全部受试者需要完成一份

基础信息调查问卷， 问卷的信息主要包括了受试者的

年龄、 性别、 年级、 民族等基本人口信息统计量。 受

试者完成问卷后， 实验人员会在不同的实验环节向受

试者分发并解读相应的实验说明书。 实验的每个环节

搭档双方都是匿名的。 为了避免受试者的经验习得和

战略性动机， 所有决策都是一次性的， 且每个决策环

节电脑都会将受试者重新随机匹配搭档。 这样就避免

了面对面的交流或与同一搭档进行重复试验时， 决策

行为被个人动机影响。 最后， 实验人员会根据受试者

挣得的金币数额分发奖品 （如表 １）。 整个实验进行

４０ 分钟左右， 实验结束后， 我们利用线上调查问卷

形式搜集了受试者详细的家庭经济社会背景信息， 该

问卷主要是由其父母线上填写完成的， 该问卷主要包

含了父母基本统计量、 经济信息以及社会信息， 这为

我们分析不同家庭群体的 ＳＥＳ 差异提供了数据支持。

表 １ 受试者实验报酬

奖励等级
铅笔

（支）
橡皮

（个）
笔记本

（本）
中性笔

（支）
双面胶

（个）

第一等奖励 ６ １ １ １ １

第二等奖励 ３ １ １ １ １

第三等奖励 １ １ １ １ １

（二） 实验设计

本实验由三个实验任务组成， 第一个实验是

“劳动－冲击－分配” 任务， 主要目的是测量受试者在

努力及不确定的运气冲击下的复杂性公平观； 第二个

实验是涉他偏好测度， 根据受试者在此实验任务中的

３ 个选择我们将受试者的亲社会行为进行分类①； 第

三个实验是 “竞争” 任务， 主要目的是测度受试者

的竞争意愿。 由于所有决策都是一次性的， 且每个决

策环节电脑都会将受试者重新随机匹配搭档， 因此三

个实验的顺序并不影响实验结果。
１􀆰 “劳动－冲击－分配” 任务。
受试者在实验中首先参加 “劳动－冲击－分配”

实验任务， 这个实验任务是在标准独裁者博弈实验基

础上引进努力因素 （劳动生产） 和运气因素 （坏运

气冲击）， 以此我们既可以观察到人们的社会补偿责

任意识②， 也可以分析群体复杂公平的异质性。 在此

实验任务中， 我们参考了 Ｃａｐｐｅｌｅｎ 等 （ ２００７［５８］；
２０１０［５９］； ２０１３［６０］） 和 Ａｌｍåｓ 等 （２０１０） ［５０］ 的实验设

计， 并在他们的实验基础上进行相应的改动 （戴明，
２０２０［３９］）。 在本实验中， 受试者要经历两个阶段： 第

一阶段为劳动生产阶段， 第二阶段为分配阶段。 第一

阶段为个人任务， 即所有被试都需要独立完成劳动生

产获取劳动报酬 （虚拟金币）， 这个过程受试者之间

被要求严禁交流， 当完成第一阶段的个人任务后， 进

入第二阶段时， 所有受试者会两两匹配在一起 （受
试者 ｉ 和受试者 ｊ）， 这个时候一个受试者会受到坏运

气的冲击， 从而导致其劳动报酬损失一半， 而与之匹

配的另一名受试者不会受到坏运气的冲击。
实验人员会向受试者解释劳动生产及分配阶段的

具体过程。 首先， 在劳动生产阶段， 所有受试者都会

参加此阶段的劳动生产。 为使劳动过程的难度适应小

学生受试者以及有效激励他们积极参与本实验， 劳动

生产的形式是在电脑上进行 “填数字” 游戏。 全部受

试者可以看到此游戏的电脑界面 （如图 １） 有四列数

字及空格， 受试者的任务就是要在规定时间内 （９０ 秒

图 １　 “填数字” 游戏的电脑界面

０９

①

②

实验 １ 测度复杂性公平观和实验 ２ 亲社会行为实验中度量 “平等主义” 的角度有所不同。 前者有社会情境， 是在经过劳动和运气冲击之后受

试者再决定分配， 此时影响受试者的主要因素是自身及搭档的劳动贡献比例； 而后者是纯的独裁者博弈实验， 受试者只需在两个不同的分配

决策中选择， 测度的是其本身的亲社会行为中体现的平等主义， 强调的是主观性。
社会补偿责任强调对遭受不可抗坏运气的社会成员的补偿责任， 当社会成员由于随机的坏运气而导致福利受损时， 其他社会成员应该对其进

行福利补偿或帮扶， 这主要体现了社会主义国家的社会互助精神和社会责任， 这也是罗默所强调的， 社会成员之间应该加强团结合作， 共同

战胜和解决面临的社会问题 （戴明， ２０２０［３９］ ）。
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钟） 尽可能多地用键盘和鼠标将左侧的数字输入进

右侧的空格中。 受试者每正确填写一个数字就将得到

一个金币， 且需在计时结束时点击 “ＯＫ” 键提交完

成情况。
然后， 受试者进入分配阶段， 电脑会随机将一名

受试者与另一名受试者匿名匹配在一起。 受试者会被

明确告知： 受到运气冲击后， 与之匹配的另一名受试

者的金币数变为原来的一半， 而受试者自己的金币数

不变。 随后， 开始正式分配， 匹配在一起的两名受试

者同时进行各自的分配决策。 如图 ２ 所示， 受试者 ｉ
与受试者 ｊ 匹配在一起， 受试者 ｉ 和受试者 ｊ 在劳动

生产阶段各自获得的金币数分别为 １７ 个和 １２ 个； 然

而， 受试者 ｊ 遭遇的坏运气导致其金币变为原来的一

半 （６ 个金币）， 受试者 ｉ 没有遭受到此坏运气， 因

此自己的金币数保持不变。 坏运气后受试者 ｉ 和受试

者 ｊ 的金币数总和为 ２３ 个， 此时， 受试者 ｉ 在知晓受

试者 ｊ 受坏运气冲击的前提下对这 ２３ 个金币在自己

和受试者 ｊ 之间进行分配。 受试者 ｉ 将分配数量输入

图 ２ 的空格中， 然后点击 “ＯＫ” 键完成分配。 同时

受试者 ｊ 也会做分配， 只不过在受试者 ｊ 的分配阶段

中， 受试者 ｉ 成为遇到坏运气的人， 而受试者 ｊ 则作

为不受坏运气冲击的独裁者。 最后电脑会在二人的分

配方案中随机选择一个作为该名受试者和其搭档的分

配结果。 因此， 分配过程阶段中， 所有受试者都会参

与分配决策， 但其分配结果是由电脑随机决定的。

图 ２　 受试者 ｉ 的分配界面

２􀆰 涉他偏好 （Ｏｔｈｅｒ⁃ｒｅｇｒａｄｉｎｇ Ｐｒｅｆｅｒｅｎｃｅｓ）。
参照 Ｆｅｈｒ 等 （２００８［４７］； ２０１３［６１］ ） 的实验设计，

我们采用 ３ 个简单的分配任务测度受试者的涉他偏

好。 此实验阶段每一个受试者都会和另一个匿名受试

者组成搭档， 每个任务都会重新匹配。 每个受试者都

要进行分配决策， 电脑会在两种分配方案中随机选择

一个决定受试者和搭档的收益。
第一个任务是 “亲社会” 任务。 受试者在分配

方案 （１０， １０） 和 （１０， ０） 之间做选择， 其中前一

个数据 １０ 是分配给决策者的， 后一个数据 １０ 或 ０ 是

分配给搭档的。 这个实验测度最基本形式的亲社会性

倾向， 即在不损害自身利益的前提下通过选择 （１０，
１０） 平等化两人的收益而使接受者受益， 因此这一

亲社会实验中决策者不涉及经济自私动机。
第二个任务是 “妒忌” 任务。 受试者在分配方案

（１０， １０） 和 （１０， ２０） 之间做选择， 其中前一个数

据 １０ 是分配给决策者的， 后一个数据 １０ 或 ２０ 是分配

给搭档的。 与第一个任务一样， 受试者增加搭档的收

益同样没有成本， 但是对于决策者却造成了不平等。
因此， 如果受试者在两个实验任务中均选择 （１０，
１０）， 就表明该受试者具有不平等厌恶， 是平等主义

者； 若在第一个实验中选择 （１０， １０）， 在第二个实验

中选择 （１０， ２０）， 则表明该受试者是利他主义者。
第三个任务是 “分享” 任务。 受试者在分配方

案 （１０， １０） 和 （２０， ０） 之间做选择， 其中前一个

数据 １０ 或 ２０ 是分配给决策者的， 后一个数据 １０ 或 ０
是分配给搭档的。 在这个实验中， 选择 （１０， １０）
就会牺牲决策者自身利益， 在利他的同时实现平等，
此时， 利他偏好和平等主义超越了自私。 相反地， 选

择 （２０， ０） 意味着自私， 即为了实现自我利益而牺

牲他人利益。
Ｆｅｈｒ 等 （２００８） ［４７］ 根据受试者在三个实验中的

行为决策将受试者分为 ５ 类： 强 ／弱利他主义、 强 ／弱
平等主义及恶意。 基于本实验受试者的选择特征， 我

们合并强弱的分类， 因此只有 ３ 个分类： 利他、 公平

和恶意。 表 ２ 根据受试者在 ３ 个实验中的行为决策总

结了对应的分类标准。
３􀆰 竞争任务。
最后， 我们根据受试者是否选择以 “对抗” 模

式参与游戏来度量其竞争意愿。 不同于 Ａｌｍåｓ 等

（２０１６） ［１］用两部分实验测量竞争意愿， 本实验设计

只有一个环节。 受试者将在两种不同的任务模式中选

择一种挣取金币， 第一个选择是 “对抗” 模式， 第

二个选择是 “努力答题” 模式。 无论选择哪一种模

式， 时间都是 ９０ 秒， 且每一种模式下的任务都是计

算 １００ 以内的加减法。
１９
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表 ２ 亲社会行为类型的定义

偏好类型

“亲社会” 分配

任务 （１０， １０）
或 （１０， ０）

“妒忌” 分配

任务 （１０， １０）
或 （１０， ２０）

“分享” 分配

任务 （１０， １０）
或 （２０， ０）

平等 （１０， １０） （１０， １０） （１０， １０） 或 （２０， ０）

利他 （１０， １０） （１０， ２０） （１０， １０） 或 （２０， ０）

恶意 （１０， ０） （１０， １０） （２０， ０）

在 “对抗” 模式中， 电脑会随机选择另一个参

与者与受试者进行比赛， 比赛胜负取决于正确答题的

数量。 赢家可得 ５０ 金币， 输家只得 １０ 金币， 如果平

局， 则各得 ２０ 金币。 我们把选择 “对抗” 模式视为

选择竞争。 选择 “努力答题” 模式则意味着选择不

竞争， 只需在 ９０ 秒内答对至少 １４ 道题， 完成合格任

务就可以获得 ３０ 金币。 如果未完成 １４ 道题， 则扣除

相应的金币。 假设只完成 １３ 道题， 就只能获得 ２９ 个

金币， 以此类推。

四、 实验结果与数据分析

（一） 描述性统计量

１􀆰 样本描述性统计量。
本实验主要在吉林省长春市某附属小学完成， 我

们的实验将受试者分为低 ＳＥＳ 组和高 ＳＥＳ 组， 其中

艳春班为低 ＳＥＳ 组， 非艳春班为高 ＳＥＳ 组。 本次实

验中， 低 ＳＥＳ 儿童被试 ３８ 人， 高 ＳＥＳ 儿童被试为

１４４ 人。 低 ＳＥＳ 儿童的男生比例为 ５５􀆰 ３％， 标准差为

０􀆰 ５０４， 平均年龄为 ９􀆰 ６ 岁， 标准差为 ０􀆰 ７５８， 家庭

拥有车辆数平均值为 １􀆰 ３４０， 标准差为 ０􀆰 ８１４。 高

ＳＥＳ 儿童是某附小四年级原籍生， 其中男生占比为

５２􀆰 ７％， 标准差为 ０􀆰 ５０１， 年龄平均值为 ９􀆰 ５ 岁， 标

准差为 ０􀆰 ５５５， 家庭拥有车辆数平均值为 １􀆰 ７８０， 标

准差为 ０􀆰 ７８５。 我们对低 ＳＥＳ 和高 ＳＥＳ 家庭拥有车辆

数进行 ｔ 检验发现， 高 ＳＥＳ 家庭车辆拥有数显著比低

ＳＥＳ 家庭车辆拥有数大 （ ｔ＝ ３􀆰 ０６５， ｐ＝ ０􀆰 ００１）。

①　 在中国除了教育水平和家庭收入水平能说明其所处的社会阶层外， 职业威望也是一个重要的指标来解释说明社会阶层的差异。
②　 学历水平分为 ９ 个等级， 分别为： 没有接受教育、 小学、 初中、 中专 ／ 技校、 职业高中、 普通高中、 大学专科、 大学本科、 研究生及以上，

对应的数值为 １～９， 随着数值的增加， 学历或教育水平随之递增。
③　 父母的月收入 （包括奖金） 分为 ７ 个等级， 分别为： ６ ０００ 元以下、 ６ ００１ 元～８ ０００ 元、 ８ ００１ 元～１６ ０００ 元、 １６ ００１ 元～２０ ０００ 元、 ２０ ００１ 元

～３０ ０００ 元、 ３０ ００１ 元～４０ ０００ 元、 ４０ ００１ 元以上， 对应的数值为 １～７。

２􀆰 样本家庭的社会经济地位 （ＳＥＳ） 差异分析。
为了说明非艳春班和艳春班的社会经济地位

（ＳＥＳ） 差异， 我们进一步分析了调查问卷数据。 在

Ａｌｍåｓ 等 （２０１６） ［１］的基础上， 我们从父母教育水平、

家庭收入状况以及职业声望①三个方面比较了艳春班

和非艳春班在 ＳＥＳ 上的差异。

表 ３ 描述性统计量

实验组 样本数 性别 （男生） 年龄平均值
家庭拥有车

辆数平均值

低 ＳＥＳ 儿童 ３８
０􀆰 ５５３

（０􀆰 ５０４）
９􀆰 ６

（０􀆰 ７５８）
１􀆰 ３４０

（０􀆰 ８１４）

高 ＳＥＳ 儿童 １４４
０􀆰 ５２７

（０􀆰 ５０１）
９􀆰 ５

（０􀆰 ５５５）
１􀆰 ７８０

（０􀆰 ７８５）

　 　 注： 性别为 １ 表示男生， 性别为 ０ 表示女生； 家庭拥有汽车数是

一个离散变量， 其取值范围为 ０、 １、 ２ 和 ３ 及以上； 括号内为标准

误差。

通过比较高 ＳＥＳ 父母与低 ＳＥＳ 父母的教育水

平②， 我们发现高 ＳＥＳ 父母的学历分布主要集中在较

高学历水平上， 并且高 ＳＥＳ 父母的教育水平显著比

低 ＳＥＳ 父母的更高， 比如： 高 ＳＥＳ 父亲的大学专科

及以上学历者占比达到 ８１􀆰 ３％， 高 ＳＥＳ 母亲的大学

专科及以上学历者占比达 ７３􀆰 ５％， 然而， 低 ＳＥＳ 父

亲的大学专科及以上学历者占比为 ６１􀆰 ７％， 低 ＳＥＳ
母亲的大学专科及以上学历者占比为 ５８􀆰 ８％。 我们

进一步利用双总体 ｔ 检验对高 ＳＥＳ 父母与低 ＳＥＳ 父母

的教育水平进行检验发现， 高 ＳＥＳ 父亲的平均教育

水平显著比低 ＳＥＳ 父亲的平均教育水平高 （ ｔ ＝
２􀆰 ００７， ｐ＝ ０􀆰 ０４８）； 同样， 高 ＳＥＳ 母亲的平均教育水

平比低 ＳＥＳ 母亲的平均教育水平显著高 （ ｔ ＝ １􀆰 ８９０，
ｐ＝ ０􀆰 ０６２）。 最后， 我们对父母双方的教育水平进行

平均得到了核心家庭的教育水平， 结果发现高 ＳＥＳ
家庭的平均教育水平显著比低 ＳＥＳ 家庭的平均教育

水平高 （ ｔ＝ ２􀆰 １８７， ｐ＝ ０􀆰 ０３１）。
另一方面， 收入水平③是度量不同家庭 ＳＥＳ 差异

的重要指标之一， 高 ＳＥＳ 家庭平均月收入显著高于

低 ＳＥＳ 家庭的平均月收入 （ ｔ ＝ ２􀆰 ２８８， ｐ ＝ ０􀆰 ０２４）。
同时， 我们进一步分析了两个群体的收入水平的分布

情况， 发现高 ＳＥＳ 家庭月收入在 ２０ ０００ 元以上占比

为 ４０􀆰 １％， 而低 ＳＥＳ 家庭相应的占比为 ２６􀆰 ５％， 其

中高 ＳＥＳ 家庭月收入在 ４０ ０００ 以上占比为 １８􀆰 ８％，
而低 ＳＥＳ 家庭的占比仅为 ５􀆰 ９％。 总体说来， 高 ＳＥＳ 家

庭月收入明显高于低 ＳＥＳ 家庭的月收入 （Ｗｉｌｃｏｘｏｎ⁃
ｒａｎｋｓｕｍ ｔｅｓｔ： ｚ＝ ２􀆰 ３４５， ｐ＝ ０􀆰 ０１９）。

２９
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最后， 我们分析了高 ＳＥＳ 父母与低 ＳＥＳ 父母的

职业声望状况①， 发现高 ＳＥＳ 父母的职业主要分布在

国家和社会管理者、 经理人员、 私营企业主、 科研人

员等前四类职业声望较高的职业中， 其中高 ＳＥＳ 父

亲职业在前四类职业的占比达 ６１􀆰 ０％， 高 ＳＥＳ 母亲

职业在前四类职业的占比为 ４２􀆰 ０％； 然而， 低 ＳＥＳ
父亲在前四类职业的占比为 ３２􀆰 ０％， 低 ＳＥＳ 母亲在

前四类职业的占比为 ３８􀆰 ０％。 很明显， 高 ＳＥＳ 父母

的职业声望总体上高于低 ＳＥＳ 父母。 我们进一步利

用 Ｗｉｌｃｏｘｏｎ⁃ｒａｎｋｓｕｍ 秩和检验对父亲职业分布和母亲

职业分布进行检验， 发现高 ＳＥＳ 父亲的职业分布显

著不同于低 ＳＥＳ 父亲职业分布 （ ｚ ＝ －３􀆰 １９８， ｐ ＝
０􀆰 ００１）， 说明高 ＳＥＳ 父亲的职业声望显著高于低 ＳＥＳ
父亲职业的声望； 然而， 我们并未发现高 ＳＥＳ 母亲

的职业分布与低 ＳＥＳ 母亲的职业分布存在显著性差

异 （ ｚ＝ －１􀆰 ３２９， ｐ＝ ０􀆰 １８４）。
（二） 复杂公平观分析

本文根据 Ｃａｐｐｅｌｅｎ 等 （ ２００７［５８］， ２０１３［６０］ ） 和

Ａｌｍåｓ 等 （２０１０） ［５０］的分析方法和公平观分类标准对

本实验 “劳动－冲击－分配” 数据进行分析， 将受试

者所持有的公平观大致分为三类： 平等主义、 劳动优

先主义和自由主义 （戴明， ２０２０［３９］ ）。 如表 ４ 所示，
假设 ｑ１ 和 ｑ２ 分别是个体 １ 和个体 ２ 的劳动成果 （实

验中我们以劳动生产获得的金币数量来衡量）， 而 ｐ１

和 ｐ２ 是个体 １ 和个体 ２ 遭受坏运气的冲击 （其中

ｐ１≤１， ｐ２≤１）， 则冲击后的个体 １ 和个体 ２ 的收入

之和为 ｐ１×ｑ１＋ｐ２×ｑ２。 平等主义公平观强调， 总收入

应该在个体间进行平均分配， 因此， 个体不对任何能

影响到收入结果的因素 （包括努力因素和运气因素）
负责。 平等主义者对影响收入分配的考虑因素为 Φ，
为了保持结果上的绝对公平， 个体 １ 和个体 ２ 的分配

结果是完全相等的， 即为
ｑ１＋０􀆰 ５×ｑ２

２
。 劳动优先主义

者更重视劳动过程中的贡献比率， 他们认为人们应

该为能够影响自己收入的行为负责， 因此， 人们在

分配的时候应该只考虑其付出努力的多少， 所以劳

动优先主义者会考虑双方产量 ｛ｑ１， ｑ２｝， 其分配结

果是以劳动生产阶段所付出的努力程度 （产量） 进

行分配， 即个体 １ 会给自己保留
ｑ１

ｑ１＋ｑ２
（ ｐ１ ×ｑ１ ＋ｐ２ ×

ｑ２）， 分配给个体 ２ 的收入为
ｑ２

ｑ１＋ｑ２
（ ｐ１ ×ｑ１ ＋ｐ２ ×ｑ２）。

自由主义者认为个体应该为影响收入结果的所有因

素负责， 因此， 他们支持收入结果保持不变， 即个

体 １ 分配给自己的收入为 ｐ１×ｑ１， 分配给个体 ２ 的收

入为 ｐ２×ｑ２。

表 ４ 复杂公平观的分类

公平观类型 考虑的因素 给予自己的分配额
当 （ｐ１， ｐ２）＝ （１０􀆰 ５） 时，

给予自己的分配额

平等主义公平观 （Ｅｇａｌｉｔａｒｉａｎｉｓｍ） Φ
ｐ１×ｑ１＋ｐ２×ｑ２

２
ｑ１＋０􀆰 ５×ｑ２

２

劳动优先主义公平观 （Ｌａｂｏｒｉｓｍ） ｛ｑ１， ｑ２｝
ｑ１

ｑ１＋ｑ２
（ｐ１×ｑ１＋ｐ２×ｑ２）

ｑ１
ｑ１＋ｑ２

（ｑ１＋０􀆰 ５×ｑ２）

自由主义公平观 （Ｌｉｂｅｒａｌｉｓｍ） ｛ｐ１， ｐ２， ｑ１， ｑ２｝ ｐ１×ｑ１ ｑ１

　 　 我们根据以上对公平观的分类标准， 对本实验数

据进行分析得到表 ５ 所示的回归结果。 其中 λＥ、 λＭ

和 λＬ 分别表示一个群体中平等主义者、 劳动优先主

义者和自由主义者的占比。 从表中， 我们可以看到高

ＳＥＳ 儿童的平等主义者比例为 ４６􀆰 ８％， 劳动优先主义

者的比例为 ２９􀆰 ７％， 自由主义者的比例为 ２３􀆰 ５％；
同时， 低 ＳＥＳ 儿童的平等主义者比例高达 ８９􀆰 ０％，

劳动优先主义者占比为 １０􀆰 ９％， 自由主义者占比几

乎可以忽略不计。 与高 ＳＥＳ 儿童相比， 低 ＳＥＳ 儿童

的平等主义者比例很高， 他们的分配行为更强调结果

公平。 高 ＳＥＳ 儿童有更多的劳动优先主义者， 说明

高 ＳＥＳ 家庭孩子更早意识到劳动在收入分配中的重

要性。
结论 １： 低 ＳＥＳ 儿童比高 ＳＥＳ 儿童持有平等主义

３９

① 职业划分为 １０ 类， 分别为： 国家和社会管理者、 经理人员、 科研人员 ／ 医生 ／ 教师 ／ 工程师 ／ 律师 ／ 金融业务人员 ／ 文学艺术工作者、 行政办公 ／
安全保卫和消防人员 ／ 邮政和电信业务人员、 个体户工商户、 商业和服务业一般职员、 生产与制造业一般职员 ／ 设备操作及维修人员、 农民、
城市物业 ／ 失业 ／ 半失业者， 对应的数值为 １～１０。 由此， 可以看出随着数值的增大， 工作职位的社会声望逐级递减。
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公平观的比例高， 然而高 ＳＥＳ 儿童中有更高比例的

劳动优先主义者， 同时高 ＳＥＳ 儿童的自由主义者占

比比低 ＳＥＳ 儿童的比例高。

表 ５ 复杂公平观的分类

公平观类型 高 ＳＥＳ 儿童 低 ＳＥＳ 儿童

λＥ， 平等主义者的占比
０􀆰 ４６８

（０􀆰 ０６８）
０􀆰 ８９０

（０􀆰 １０３）

λＭ， 劳动优先主义者的占比
０􀆰 ２９７

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 １０９

（０􀆰 １０３）

λＬ， 自由主义者的占比
０􀆰 ２３５

（０􀆰 ０５４）
０􀆰 ００１

（０􀆰 ００５）

μβ， ｌｏｇ（β） 的平均值
３􀆰 ７４２

（０􀆰 ３６２）
０􀆰 ６４１

（０􀆰 ３９５）

σβ， ｌｏｇ（β） 的标准差
１􀆰 ７３８

（０􀆰 ２４６）
２􀆰 ９２４

（０􀆰 ７６８）

似然值的对数 －５６７􀆰 ８６２ －１４４􀆰 １０６

（三） 涉他偏好 （Ｏｔｈｅｒ⁃ｒｅｇａｒｄｉｎｇ Ｐｒｅｆｅｒｅｎｃｅｓ）
１􀆰 亲社会、 妒忌和分享行为的分析。
综合涉他偏好的三个实验任务数据， 相较于低

ＳＥＳ 儿童， 高 ＳＥＳ 儿童的涉他偏好更加亲社会， 说明

不同 ＳＥＳ 家庭的儿童中亲社会行为存在显著差异。
在亲社会实验中 （如图 ３ 所示）， 相较于高 ＳＥＳ 群体

中有 ７７􀆰 ８％的儿童选择亲社会， 低 ＳＥＳ 群体中只有

６３􀆰 ２％的儿童选择亲社会行为 （ χ２（１） ＝ ３􀆰 ４０３， ｐ ＝
０􀆰 ０６５）； 而在妒忌行为中， 低 ＳＥＳ 群体 （ ６５􀆰 ８％）
与高 ＳＥＳ 群体 （７１􀆰 ５％） 的儿童之间的差异并不显

著 （χ２（１） ＝ ０􀆰 ４７４， ｐ ＝ ０􀆰 ４９１）。 在选择分享中， 低

ＳＥＳ 儿童与高 ＳＥＳ 儿童的差距比亲社会行为更加明

显， ４８􀆰 ６％的高 ＳＥＳ 儿童选择牺牲自己的利益与他人

分享， 而只有 ２３􀆰 ７％的低 ＳＥＳ 儿童选择分享 （χ２（１）＝
７􀆰 ６０５， ｐ＝０􀆰 ００６）。 这说明低 ＳＥＳ 家庭的儿童和高 ＳＥＳ
家庭的儿童在亲社会行为、 分享行为上均存在明显的

差异， 并且高 ＳＥＳ 儿童在亲社会行为、 分享行为方面

表现得更好， 这与 Ｂａｕｅｒ 等 （２０１４） ［２８］的结论一致。
不同性别的高 ＳＥＳ 和低 ＳＥＳ 儿童的涉他偏好上

也存在明显的差异。 在高 ＳＥＳ 儿童中 （如表 ６ 所

示）， 男生 （７８􀆰 ９％） 和女生 （７６􀆰 ５％） 在亲社会行

为上没有显著的差异 （ χ２（１） ＝ ０􀆰 １２７， ｐ ＝ ０􀆰 ７２１），
然而， 女生 （８３􀆰 ８％） 比男生 （６０􀆰 ５％） 在妒忌行

为上表现更多的妒忌倾向 （ χ２ （ １） ＝ ９􀆰 ５６５， ｐ ＝
０􀆰 ００２）， 男生 （５６􀆰 ６％） 比女生 （３９􀆰 ７％） 更乐意

与他人分享 （ χ２（１）＝ ４􀆰 ０９０， ｐ ＝ ０􀆰 ０４３）。 在低 ＳＥＳ
儿童中， 女生 （８８􀆰 ２％） 比男生 （４２􀆰 ９％） 在亲社

会行为方面上表现得更好 （ χ２ （ １） ＝ ８􀆰 ３１４， ｐ ＝
０􀆰 ００４）， 然而， 男生与女生在妒忌行为和分享行为

上没有显著性的差异， 这可能是由于低 ＳＥＳ 群体样

本数有限导致的。
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图 ３　 “亲社会－妒忌－分享” 实验结果

表 ６ 艳春班和非艳春班不同性别的涉他偏好实验结果

选项 低 ＳＥＳ－男 低 ＳＥＳ－女 高 ＳＥＳ－男 高 ＳＥＳ－女

亲社会 Ａ 选项 ４２􀆰 ９％ ８８􀆰 ２％ ７８􀆰 ９％ ７６􀆰 ５％

亲社会 Ｂ 选项 ４７􀆰 １％ １１􀆰 ８％ ２１􀆰 １％ ２３􀆰 ５％

妒忌 Ａ 选项 ７１􀆰 ４％ ５８􀆰 ８％ ６０􀆰 ５％ ８３􀆰 ８％

妒忌 Ｂ 选项 ２８􀆰 ６％ ４１􀆰 ２％ ３９􀆰 ５％ １６􀆰 ２％

分享 Ａ 选项 １４􀆰 ３％ ３５􀆰 ３％ ５６􀆰 ６％ ３９􀆰 ７％

分享 Ｂ 选项 ８５􀆰 ７％ ６４􀆰 ７％ ４３􀆰 ４％ ６０􀆰 ３％

　 　 注： 亲社会 Ａ 选项为 （１０， １０）， Ｂ 选项为 （１０， ０）； 妒忌 Ａ 选

项为 （１０， １０）， Ｂ 选项为 （１０， ２０）； 分享 Ａ 选项为 （１０， １０）， Ｂ
选项为 （２０， ０）。

我们利用 Ｌｏｇｉｔ 二值选择模型对儿童涉他偏好的

行为进行回归 （如表 ７ 所示）， 发现 ＳＥＳ 和性别是影

响儿童涉他偏好行为的重要因素， ＳＥＳ 与性别的叠加

效应对儿童的涉他偏好产生重要影响。 如模型 （１）
所示， 与高 ＳＥＳ 儿童相比， 低 ＳＥＳ 儿童有更低概率

选择亲社会行为 （ ｂ ＝ －０􀆰 ７０９， ｐ ＝ ０􀆰 ０６５）， 在加入

ＳＥＳ 与性别的交互项后 （如模型 （２） 所示）， 我们

发现 ＳＥＳ 对儿童亲社会行为的显著影响消失了， 而

交互项对儿童的亲社会行为产生显著的负面影响

（ｂ＝ －２􀆰 ４４６， ｐ ＝ ０􀆰 ０１１）， 这主要是因为低 ＳＥＳ 男生

在亲社会行为上表现得较差。 在妒忌行为方面， 与女

生相比， 男生表现出较少的妒忌行为 （模型 （３）：
ｂ＝ －０􀆰 ７８４， ｐ ＝ ０􀆰 ０２１）， 在加入交互项后 （如模型

（４） 所示）， 我们发现交互项对儿童的妒忌行为产生

显著的正向影响， 这说明低 ＳＥＳ 男生有较强的妒忌

倾向 （ｂ ＝ １􀆰 ７７７， ｐ ＝ ０􀆰 ０２７）， 同时低 ＳＥＳ 女生比高

４９
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ＳＥＳ 女生有更低的概率选择妒忌行为 （ ｂ ＝ －１􀆰 ２８８，
ｐ＝ ０􀆰 ０３０）， 高 ＳＥＳ 女生的妒忌倾向比高 ＳＥＳ 男生的

妒忌倾向显著更强 （ｂ ＝ －１􀆰 ２１８， ｐ ＝ ０􀆰 ００３）。 在分享

行为方面， 与高 ＳＥＳ 儿童相比， 低 ＳＥＳ 儿童有更低

的概率选择与他人分享 （ｂ ＝ －１􀆰 １３３， ｐ ＝ ０􀆰 ００９）， 在

加入交互项后， 这种影响消失了， 这主要是因为低

ＳＥＳ 女生与高 ＳＥＳ 女生在分享行为上没有显著性差别

（ｂ＝ －０􀆰 １８８， ｐ ＝ ０􀆰 ７３９）， 但是高 ＳＥＳ 男生比高 ＳＥＳ
女生有更高概率选择与他人分享 （ ｂ ＝ ０􀆰 ６８２， ｐ ＝
０􀆰 ０４５）， 而低 ＳＥＳ 男生表现出较差的分享行为 （ｂ ＝

－１􀆰 ８６８， ｐ＝ ０􀆰 ０３３）。 综上所述， 高 ＳＥＳ 儿童总体上

在亲社会行为、 妒忌行为以及分享行为上表现得比低

ＳＥＳ 儿童更好， 同时高 ＳＥＳ 和低 ＳＥＳ 儿童在上述行为

上存在性别差异。
结论 ２： 虽然低 ＳＥＳ 儿童和高 ＳＥＳ 儿童在妒忌行

为上没有显著性差异， 但是低 ＳＥＳ 儿童在亲社会行

为、 分享行为上比高 ＳＥＳ 儿童表现得更差； 另外，
性别对不同 ＳＥＳ 儿童的涉他偏好产生异质性的影响，
低 ＳＥＳ 男生在亲社会行为、 妒忌行为以及分享行为

上表现得较差。

表 ７ 涉他偏好的 Ｌｏｇｉｔ 二值回归

模型
亲社会 妒忌 分享

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

ＳＥＳ
－０􀆰 ７０９∗

（０􀆰 ３８５）
０􀆰 ８３６

（０􀆰 ８０７）
－０􀆰 ２５６
（０􀆰 ４１２）

－１􀆰 ２８８∗∗

（０􀆰 ５９４）
－１􀆰 １３３∗∗∗

（０􀆰 ４３２）
－０􀆰 １８８
（０􀆰 ５６６）

性别
－０􀆰 ４０７
（０􀆰 ３５４）

０􀆰 １４３
（０􀆰 ４０２）

－０􀆰 ７８４∗∗

（０􀆰 ３３９）
－１􀆰 ２１８∗∗∗

（０􀆰 ４０５）
０􀆰 ３８５

（０􀆰 ３１３）
０􀆰 ６８２∗∗

（０􀆰 ３４０）

ＳＥＳ×性别
－２􀆰 ４４６∗∗

（０􀆰 ２８７）
１􀆰 ７７７∗∗

（０􀆰 ８０２）
－１􀆰 ８６８∗∗

（０􀆰 ８７５）

常数项
１􀆰 ４７９∗∗∗

（０􀆰 ３０９）
１􀆰 １７９∗∗∗

（０􀆰 ２８７）
１􀆰 ３６８∗∗∗

（０􀆰 ２６６）
１􀆰 ６４５∗∗∗

（０􀆰 ３３０）
－０􀆰 ２５９
（０􀆰 ２３５）

－０􀆰 ４１８∗

（０􀆰 ２４８）

样本量 １８２ １８２ １８２ １８２ １８２ １８２

　 　 注： 被解释变量为虚拟变量， 其中 １ 表示 Ａ 选项即 （１０， １０）， ０ 为 Ｂ 选项。 ＳＥＳ 是虚拟变量， 其中当 ＳＥＳ ＝ １ 时表示低社会经济地位群体，
当 ＳＥＳ＝ ０ 时表示高社会经济地位群体； 性别是虚拟变量， 性别为 １ 表示男性， 性别为 ０ 表示女性； 下同。 ∗ｐ＜０􀆰 １， ∗∗ｐ＜０􀆰 ０５， ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ０１， 下同。

　 　 ２􀆰 涉他偏好分类分析。
我们根据 Ｆｅｈｒ 等 （ ２００８ ） ［４７］ 以及 Ｃａｄｓｂｙ 等

（２０１９） ［３４］的分类方法对低 ＳＥＳ 和高 ＳＥＳ 儿童进行偏

好分类， 结果发现全部样本的平等偏好占比为 ４７􀆰 ４％，
利他偏好占比为 ３１􀆰 ２％， 恶意偏好占比为 １９􀆰 ５％， 而

剩下 １􀆰 ９％的儿童无法分类。 如图 ４ 我们对比低 ＳＥＳ 和

高 ＳＥＳ 的儿童， 发现高 ＳＥＳ 儿童的平等偏好占比

（５２􀆰 ０％） 明显高于低 ＳＥＳ 儿童的平等偏好占比

（３０􀆰 ３％）， 说明高 ＳＥＳ 儿童的平等倾向比低 ＳＥＳ 儿童

更加明显 （χ２（１）＝ ４􀆰 ４１４， ｐ ＝ ０􀆰 ０３６）。 低 ＳＥＳ 儿童的

利他偏好占比 （３２􀆰 ４％） 与高 ＳＥＳ 儿童的利他偏好占

比 （３０􀆰 ６％） 十分接近 （χ２（１） ＝ ０􀆰 ３０１， ｐ ＝ ０􀆰 ５８３），
然而， 低 ＳＥＳ 儿童的恶意偏好比例 （３３􀆰 ３％） 明显比

高 ＳＥＳ 儿童的 （１５􀆰 ７％） 更高 （ χ２（１） ＝ ２􀆰 ９８２， ｐ ＝
０􀆰 ０８４）， 而且前者是后者的两倍。

儿童的涉他偏好不仅受到社会经济地位 （ＳＥＳ）
的影响， 而且还受到性别差异的影响。 在平等偏好方

面 （如图 ５ 所示）， 总体来说， 女生比男生具有更强

的平等偏好 （χ２（１）＝ ７􀆰 ６７４， ｐ ＝ ０􀆰 ００６）。 具体来说，

高 ＳＥＳ 女生的
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图 ４　 不同 ＳＥＳ 的涉他偏好类型分类

平等 偏 好 占 比 （ ６０􀆰 ３％） 比 低 ＳＥＳ 女 生 的 占 比

（４７􀆰 ０％） 高， 但这并不显著 （ χ２ （１） ＝ ０􀆰 ９７６， ｐ ＝
０􀆰 ３２３）， 然而， 高 ＳＥＳ 男生的平等偏好占比 （４２􀆰 ２％）
比低 ＳＥＳ 男生的占比 （１９􀆰 ０％） 显著高 （ χ２ （１） ＝
３􀆰 ７４８， ｐ＝０􀆰 ０５３） （如图 ６ 所示）。 在利他偏好方面，
男生 （３４􀆰 ０％） 比女生 （２１􀆰 ２％） 具有更强的利他偏

好 （χ２（１）＝ ３􀆰 ７０５， ｐ ＝ ０􀆰 ０５４）， 具体说来， 高 ＳＥＳ 男

生的利他偏好占比 （３６􀆰 ８％） 比高 ＳＥＳ 女生的占比

（１６􀆰 ２％） 显著高 （χ２（１）＝ ７􀆰 ７６１， ｐ ＝ ０􀆰 ００５）， 然而，
５９
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虽然低 ＳＥＳ 女生的利他偏好占比 （４１􀆰 ２％） 比低 ＳＥＳ
男生的占比 （２３􀆰 ８％） 高， 但并不显著 （ χ２ （１） ＝
１􀆰 ３１１， ｐ＝０􀆰 ２５２）。 在恶意偏好方面， 男生和女生没

有显著性差异 （χ２（１）＝ ０􀆰 ５３１， ｐ＝ ０􀆰 ４６６）， 但低 ＳＥＳ
男生的恶意偏好占比较高 （５２􀆰 ４％）， 比低 ＳＥＳ 女生

的占比 （１１􀆰 ８％） 和高 ＳＥＳ 男生的占比都显著更高

（χ２（１）＝ ６􀆰 ８８６， ｐ＝０􀆰 ００９； χ２（１）＝ ９􀆰 ９１９， ｐ＝０􀆰 ００２）。
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图 ５　 不同性别的涉他偏好分类

为了更好说明 ＳＥＳ 和性别如何影响儿童涉他偏

好类型， 我们对涉他偏好类型进行简单 ＯＬＳ 回归

（如表 ８ 所示）。 在模型 （１） 中， ＳＥＳ 和性别对儿童

的平等偏好产生显著的负向影响， 说明高 ＳＥＳ 儿童

比低 ＳＥＳ 儿童表现出更高程度的平等倾向 （ ｂ ＝
－０􀆰 １８６， ｐ＝ ０􀆰 ０２８）， 并且女生比男生有更高程度的

平等偏好 （ｂ＝ －０􀆰 ２０２， ｐ＝ ０􀆰 ００６）。 当引入 ＳＥＳ 与性

别的交互项后 （模型 （２） ）， 我们发现性别仍然对

儿童平等偏好产生显著影响 （ ｂ ＝ － ０􀆰 １８２， ｐ ＝
０􀆰 ０３０）， 这说明性别是影响儿童平等偏好的主要因

素。 在利他偏好方面， 由模型 （３） 我们可以看出高

ＳＥＳ 儿童和低 ＳＥＳ 儿童在利他偏好上没有表现出明显

的区别， 然而， 男生比女生具有更高程度的利他偏好

（ｂ ＝ ０􀆰 １２８， ｐ ＝ ０􀆰 ０５５）。 当加入交互项后 （如模型

（４） 所示）， 我们发现 ＳＥＳ 对儿童的利他偏好变显著

（ｂ＝ ０􀆰 ２５， ｐ＝ ０􀆰 ０５４）， 这说明控制交互项和性别后，
ＳＥＳ 对儿童利他偏好的显著性主要是由于低 ＳＥＳ 女生

比高 ＳＥＳ 女生表现得更加利他。 同时， 交互项对儿

童的利他偏好产生显著的负向影响 （ｂ ＝ －０􀆰 ３８０， ｐ ＝
０􀆰 ０２６）。 在恶意偏好方面， 如模型 （６） 所示， 交互

项对儿童的恶意行为产生显著的正向影响， 即增加了

儿童的恶意行为， 这主要是因为低 ＳＥＳ 男生的恶意

行为比其他群体表现得更为突出。
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图 ６　 不同 ＳＥＳ 和性别的涉偏好类型分类

结论 ３： 低 ＳＥＳ 儿童的平等偏好比例明显较

低， 在利他偏好方面两者没有显著性差异， 但是

低 ＳＥＳ 儿童的恶意行为明显高于高 ＳＥＳ 儿童； 女

生在平等偏好上比例明显比男生的比例高， 但男

生却表现出较多的利他偏好， 同时低 ＳＥＳ 男生平

等偏好和利他偏好的占比较低， 而其恶意偏好占

比显著较高。

表 ８ 涉他偏好类型的 ＯＬＳ 回归

模型
平等偏好 利他偏好 恶意偏好

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

ＳＥＳ
－０􀆰 １８６∗∗

（０􀆰 ０８４）
－０􀆰 １３２
（０􀆰 １３６）

０􀆰 ０４２
（０􀆰 ０８７）

０􀆰 ２５０∗

（０􀆰 １２９）
０􀆰 １３３

（０􀆰 ０８３）
－０􀆰 １１７
（０􀆰 ０９４）

性别
－０􀆰 ２０２∗∗∗

（０􀆰 ０７３）
－０􀆰 １８２∗∗

（０􀆰 ０８２）
０􀆰 １２８∗

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 ２０６∗∗∗

（０􀆰 ０７２）
０􀆰 ０４４

（０􀆰 ３７５）
－０􀆰 ０５１
（０􀆰 ０６８）

ＳＥＳ×性别
－０􀆰 ０９８
（０􀆰 １７１）

－０􀆰 ３８０∗∗

（０􀆰 １６９）
０􀆰 ４５７∗∗∗

（０􀆰 １５２）

常数项
０􀆰 ６１３∗∗

（０􀆰 ０５６）
０􀆰 ６０３∗∗∗

（０􀆰 ０５９）
０􀆰 ２０３∗∗∗

（０􀆰 ０４４）
０􀆰 １６２∗∗∗

（０􀆰 ０４５）
－０􀆰 １８５∗∗∗

（０􀆰 ０４９）
０􀆰 ２３５∗∗∗

（０􀆰 ０５２）

样本量 １８２ １８２ １８２ １８２ １８２ １８２

（四） 竞争意愿度比较

从样本总体上比较， 男生比女生更加愿意竞争。
如图 ７ 所示， ７９􀆰 ４％男生选择竞争， ６３􀆰 ５％的女生选

择竞争， 且男女生竞争意愿存在显著差异 （χ２（１）＝
５􀆰 ６４４， ｐ＝ ０􀆰 ０１８）。 当我们从 ＳＥＳ 的角度比较男女的

竞争意愿差异时， 发现造成男女整体竞争意愿差异的

６９
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原因在于高 ＳＥＳ 的女生更加不愿意竞争。 如图 ８ 所

示， 不同 ＳＥＳ 的男生的竞争的意愿没有显著差别

（χ２（１）＝ ０􀆰 ０４０， ｐ ＝ ０􀆰 ８４１）， 而低 ＳＥＳ 的女生比高

ＳＥＳ 的女生更加愿意竞争 （ χ２ （ １ ） ＝ ３􀆰 ２５０， ｐ ＝
０􀆰 ０７１）。
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图 ７　 男女生竞争意愿比较

同一 ＳＥＳ 水平的男女竞争意愿也存在差异。 如

图 ８， 在低 ＳＥＳ 儿童中， 男生有 ８１％选择竞争， １９％
选择不竞争； 女生选择竞争的占比约 ８２􀆰 ４％， 选择

不竞争的比例约 １７􀆰 ６％。 之后， 我们利用卡方检验

对低 ＳＥＳ 男生和女生的竞争意愿进行检验， 发现低

ＳＥＳ 的男女生在竞争意愿上不存在显著性差异

（χ２（１）＝ ０􀆰 ０１２， ｐ＝ ０􀆰 ９１２）。 而在高 ＳＥＳ 儿童中， 约

７８􀆰 ９％的男生选择竞争， ２１􀆰 １％选择不竞争； 女生选

择竞争的比例约为 ５８􀆰 ８％， 选择不竞争的比例约为

４１􀆰 ２％。 检验发现在高 ＳＥＳ 儿童中， 男生比女生拥有

更高的竞争意愿 （ χ２（１） ＝ ６􀆰 ８４９， ｐ ＝ ０􀆰 ００９）， 这说

明高 ＳＥＳ 家庭儿童的竞争意愿存在显著的性别差异，
男生比女生更愿意选择竞争。
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图 ８　 不同 ＳＥＳ 不同性别竞争意愿差异比

我们对被试的竞争意愿进行 Ｌｏｇｉｔ 回归 （如表 ９
所示）， 发现 ＳＥＳ 对被试的竞争意愿没有显著性的影

响 （ｂ＝ ０􀆰 ６６７， ｐ ＝ ０􀆰 １４５）， 但是性别对被试的竞争

意愿具有显著的影响 （ ｂ ＝ ０􀆰 ７９３， ｐ ＝ ０􀆰 ０１９）， 这说

明男性比女性更偏好竞争。 另外， 我们引入性别与

ＳＥＳ 的交互项后， 发现 ＳＥＳ 对竞争意愿的影响变显著

（ｂ＝ １􀆰 １８４， ｐ＝ ０􀆰 ０８４）， 这是因为高 ＳＥＳ 的男生比高

ＳＥＳ 女生更愿意竞争， 而低 ＳＥＳ 男女生并不存在显著

性差异。 由此可见， 高 ＳＥＳ 女生表现得很保守， 不

愿意竞争， 而低 ＳＥＳ 的男生和女生都更愿意竞争，
这或许因为作为低 ＳＥＳ 群体的艳春班学生为了获得

成功而选择更为冒险的行为。

表 ９ 竞争意愿的 Ｌｏｇｉｔ 二值回归

模型
被解释变量： 竞争意愿

模型 （１） 模型 （３） 模型 （４）

ＳＥＳ
０􀆰 ６６７

（０􀆰 ４５７）
０􀆰 ６６６

（０􀆰 ４７４）
１􀆰 １８４∗

（０􀆰 ６８４）

性别
０􀆰 ７９３∗∗

（０􀆰 ３４１）
０􀆰 ９６５∗∗∗

（０􀆰 ３７５）

ＳＥＳ×性别
－１􀆰 ０５９
（０􀆰 ９２６）

常数项
０􀆰 ８２１∗∗∗

（０􀆰 １８１）
０􀆰 ４３３∗

（０􀆰 ２４３）
０􀆰 ３５７

（０􀆰 ２４７）

样本量 １８２ １８２ １８２

　 　 注： 被解释变量 “竞争意愿” 是虚拟变量， 当竞争意愿 ＝ １ 时，
表示被试选择了竞争选项， 当竞争意愿 ＝ ０ 时， 表示被试选择了不

竞争。

上述实验结果表明： 总体上男生比女生更加愿意

竞争， 高 ＳＥＳ 中不同性别的竞争意愿存在显著差异，
但是低 ＳＥＳ 儿童不同性别间的竞争意愿不存在显著

差异且无论男女的竞争意愿都较高。 这与 Ａｌｍåｓ 等

（２０１６） ［１］的研究结论不一样， 他们的研究结果表明

在低 ＳＥＳ 样本中男生和女生的竞争意愿都比较低。
造成这一现象的主要原因在于两个实验样本所处的社

会环境不同， Ａｌｍåｓ 等 （２０１６） ［１］ 的实验是在北欧高

福利制国家挪威进行的， 即使不竞争也不会造成过大

的收入差距； 而在中国， 参与竞争是低 ＳＥＳ 群体能

改变自身经济社会地位的必要条件， 因此， 包含女生

的低 ＳＥＳ 儿童的竞争程度都很高。
结论 ４： 在竞争意愿上， 男生比女生更加愿意竞

争， 低 ＳＥＳ 儿童比高 ＳＥＳ 儿童更愿意去竞争， 同时

低 ＳＥＳ 男女生和高 ＳＥＳ 男生都表现出较高程度的竞

争意愿， 然而高 ＳＥＳ 女生却表现出较低的竞争意愿。

五、 结论与展望

本文利用实验经济学方法研究了中国城市高 ＳＥＳ
儿童和低 ＳＥＳ 儿童在复杂公平观、 涉他偏好以及竞争

意愿等方面的发展状况。 我们发现不同 ＳＥＳ 儿童在复

杂公平观上具有明显的差异， 具体表现为： （１） 低

ＳＥＳ 儿童比高 ＳＥＳ 儿童持有平等主义公平的比例更

７９
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高， 这说明低 ＳＥＳ 儿童的分配行为更强调结果公平；
然而高 ＳＥＳ 儿童中有更高比例的劳动优先主义者，
说明相比于低 ＳＥＳ 儿童， 高 ＳＥＳ 儿童更早意识到劳

动占比在收入分配上的重要性。 （２） 在涉他偏好上，
我们发现尽管在妒忌行为上两者并没有显著性差别，
但高 ＳＥＳ 儿童比低 ＳＥＳ 儿童拥有更高程度的亲社会

行为和分享行为。 同时， 对儿童的涉他偏好进行分

类， 我们发现低 ＳＥＳ 儿童的平等偏好比例明显较低，
在利他偏好方面两者没有显著性差异， 但是低 ＳＥＳ
儿童的恶意行为明显高于高 ＳＥＳ 儿童。 总体来看，
城市高 ＳＥＳ 儿童在涉他偏好上表现得比低 ＳＥＳ 儿童

更好。 （３） 在竞争意愿上， 男生比女生更加愿意竞

争， 低 ＳＥＳ 儿童比高 ＳＥＳ 儿童更愿意去竞争。 这是

因为高 ＳＥＳ 女生的竞争意愿较低， 而不同性别的低

ＳＥＳ 儿童的竞争意愿不存在显著差异， 且低 ＳＥＳ 的女

生更加愿意竞争。

上述结论的启示是， 在享有同样的教育教学资源

情况下， 低 ＳＥＳ 家庭儿童和高 ＳＥＳ 家庭儿童的复杂

公平观、 涉他偏好以及竞争意愿仍然存在明显差异，
这种差异不仅仅是强调教育公平所能解决的。 在农村

留守儿童的教育以及亲社会问题引起政府和社会重视

的同时， 我们应该意识到类似问题在城市低 ＳＥＳ 家

庭的儿童中同样存在， 因此我们应该给予城市低 ＳＥＳ
人群更多的关注， 重视 ＳＥＳ 以及家庭教育对儿童亲

社会行为的塑造。 事实上， 目前已有研究表明后期干

预对于儿童的亲社会行为存在积极作用， Ｆａｌｋ 等

（２０２１） ［２］的研究也表明在小学的基础年级对儿童的

行为进行干预和指导， 可以缩小不同 ＳＥＳ 背景儿童

的亲社会差距， 亲社会榜样以及密切的社会互动会激

励亲社会行为的发展和形成。 我们也将在后续的实验

中完善对低 ＳＥＳ 儿童进行的干预实验， 并将低 ＳＥＳ
儿童的研究范围进一步推广到全部城乡范围。
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［４７］ Ｆｅｈｒ Ｅ， Ｂｅｒｎｈａｒｄ Ｈ， Ｒｏｃｋｅｎｂａｃｈ Ｂ􀆰 Ｅｇａｌｉｔａｒｉａｎｉｓｍ ｉｎ Ｙｏｕｎｇ Ｃｈｉｌｄｒｅｎ ［Ｊ］􀆰 Ｎａｔｕｒｅ， ２００８， ４５４ （７２０８）： １０７９－１０８３．
［４８］ Ｈａｒｂａｕｇｈ Ｗ Ｔ， Ｋｒａｕｓｅ Ｋ􀆰 Ｃｈｉｌｄｒｅｎ􀆳ｓ Ａｌｔｒｕｉｓｍ ｉｎ Ｐｕｂｌｉｃ Ｇｏｏｄ ａｎｄ Ｄｉｃｔａｔｏｒ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔｓ ［Ｊ］􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｉｎｑｕｉｒｙ， ２０００， ３８ （１）： ９５－１０９．

［４９］ Ｇｕｍｍｅｒｕｍ Ｍ， Ｋｅｌｌｅｒ Ｍ， Ｔａｋｅｚａｗａ Ｍ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｔｏ Ｇｉｖｅ ｏｒ Ｎｏｔ ｔｏ Ｇｉｖｅ： Ｃｈｉｌｄｒｅｎ􀆳ｓ ａｎｄ Ａｄｏｌｅｓｃｅｎｔｓ’ Ｓｈａｒｉｎｇ ａｎｄ Ｍｏｒａｌ Ｎｅｇｏｔｉａｔｉｏｎｓ ｉｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｄｅ⁃

ｃｉｓｉｏｎ Ｓｉｔｕａｔｉｏｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｃｈｉｌｄ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ２００８， ７９ （３）： ５６２－５７６．

［５０］ Ａｌｍåｓ Ｉ， Ｃａｐｐｅｌｅｎ Ａ Ｗ， Ｓøｒｅｎｓｅｎ Ｅ Ø， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｆａｉｒｎｅｓｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ Ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ Ａｃｃｅｐｔａｎｃｅ ［Ｊ］􀆰 Ｓｃｉｅｎｃｅ， ２０１０， ３２８ （５９８２）： １１７６－１１７８．
［５１］ ＭｃＧｒａｔｈ Ｍ Ｐ， Ｂｒｏｗｎ Ｂ Ｃ􀆰 Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔａｌ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｉｎ Ｐｒｏｓｏｃｉａｌ Ｍｏｔｉｖｅｓ ａｎｄ Ｂｅｈａｖｉｏｒ ｉｎ Ｃｈｉｌｄｒｅｎ ｆｒｏｍ Ｌｏｗ⁃ｓｏｃｉｏｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｓｔａｔｕｓ Ｆａｍｉｌｉｅｓ ［ Ｊ］ ．

Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｇｅｎｅｔｉｃ Ｐｓｙｃｈｏｌｏｇｙ， ２００８， １６９ （１）： ５－２０．

［５２］ Ａｌｍåｓ Ｉ， Ｃａｐｐｅｌｅｎ Ａ Ｗ， Ｓａｌｖａｎｅｓ Ｋ Ｇ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｆａｉｒｎｅｓｓ ａｎｄ Ｆａｍｉｌｙ Ｂａｃｋｇｒｏｕｎｄ ［Ｊ］􀆰 Ｐｏｌｉｔｉｃｓ， Ｐｈｉｌｏｓｏｐｈｙ ＆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１７， １６ （２）： １１７－１３１．

［５３］ Ｋｈａｄｊａｖｉ Ｍ， Ｎｉｃｋｌｉｓｃｈ Ａ􀆰 Ｐａｒｅｎｔｓ􀆳 Ａｍｂｉｔｉｏｎｓ ａｎｄ Ｃｈｉｌｄｒｅｎ􀆳ｓ Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｖｅｎｅｓｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐｓｙｃｈｏｌｏｇｙ， ２０１８， ６７： ８７－１０２．

９９
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［５４］ Ｂｏｏｔｈ Ａ， Ｎｏｌｅｎ Ｐ􀆰 Ｃｈｏｏｓｉｎｇ ｔｏ Ｃｏｍｐｅｔｅ： Ｈｏｗ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ Ａｒｅ Ｇｉｒｌｓ ａｎｄ Ｂｏｙｓ？ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｂｅｈａｖｉｏｒ ＆ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ， ２０１２， ８１

（２）： ５４２－５５５．

［５５］ Ｇｎｅｅｚｙ Ｕ， Ｌｅｏｎａｒｄ Ｋ Ｌ， Ｌｉｓｔ Ｊ Ａ􀆰 Ｇｅｎｄｅｒ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｉｎ Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ａ Ｍａｔｒｉｌｉｎｅａｌ ａｎｄ ａ Ｐａｔｒｉａｒｃｈａｌ Ｓｏｃｉｅｔｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｅｃｏｎｏｍｅｔｒｉｃａ，

２００９， ７７ （５）： １６３７－１６６４．

［５６］ Ｌｉｕ Ｅ Ｍ， Ｚｕｏ Ｓ Ｘ􀆰 Ｍｅａｓｕｒｉｎｇ ｔｈｅ Ｉｍｐａｃｔ ｏｆ Ｉｎｔｅｒａｃｔｉｏｎ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｃｈｉｌｄｒｅｎ ｏｆ ａ Ｍａｔｒｉｌｉｎｅａｌ ａｎｄ ａ Ｐａｔｒｉａｒｃｈａｌ Ｃｕｌｔｕｒｅ ｏｎ Ｇｅｎｄｅｒ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｉｎ Ｒｉｓｋ Ａ⁃

ｖｅｒｓｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｐｒｏｃｅｅｄｉｎｇｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｎａｔｉｏｎａｌ Ａｃａｄｅｍｙ ｏｆ Ｓｃｉｅｎｃｅｓ， ２０１９， １１６ （１４）： ６７１３－６７１９．

［５７］ Ｃáｒｄｅｎａｓ Ｊ Ｃ， Ｄｒｅｂｅｒ Ａ， Ｖｏｎ Ｅｓｓｅｎ Ｅ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｇｅｎｄｅｒ ａｎｄ Ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ ｉｎ Ｃｈｉｌｄｒｅｎ： Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔｓ ｉｎ Ｃｏｌｏｍｂｉａ ａｎｄ Ｓｗｅｄｅｎ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｐｕｂｉｃ Ｌｉｂｒａｒｙ ｏｆ

Ｓｃｉｅｎｃｅ， ２０１４， ９ （３）： ｅ９０９２３．

［５８］ Ｃａｐｐｅｌｅｎ Ａ Ｗ， Ｈｏｌｅ Ａ Ｄ， Ｓøｒｅｎｓｅｎ Ｅ Ø， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｔｈｅ Ｐｌｕｒａｌｉｓｍ ｏｆ Ｆａｉｒｎｅｓｓ Ｉｄｅａｌｓ： Ａｎ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔａｌ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［ Ｊ］ 􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ，

２００７， ９７ （３）： ８１８－８２７．

［５９］ Ｃａｐｐｅｌｅｎ Ａ Ｗ， Ｓøｒｅｎｓｅｎ Ｅ Ø， Ｔｕｎｇｏｄｄｅｎ Ｂ􀆰 Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ ｆｏｒ Ｗｈａｔ？ Ｆａｉｒｎｅｓｓ ａｎｄ Ｉｎｄｉｖｉｄｕａｌ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ，

２０１０， ５４ （３）： ４２９－４４１．

［６０］ Ｃａｐｐｅｌｅｎ Ａ Ｗ， Ｋｏｎｏｗ Ｊ， Ｓøｒｅｎｓｅｎ Ｅ Ø， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｊｕｓｔ Ｌｕｃｋ： Ａｎ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔａｌ Ｓｔｕｄｙ ｏｆ Ｒｉｓｋ⁃ｔａｋｉｎｇ ａｎｄ Ｆａｉｒｎｅｓｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ，

２０１３， １０３ （４）： １３９８－１４１３．

［６１］ Ｆｅｈｒ Ｅ， Ｇｌäｔｚｌｅ⁃Ｒüｔｚｌｅｒ Ｄ， Ｓｕｔｔｅｒ Ｍ􀆰 Ｔｈｅ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｏｆ Ｅｇａｌｉｔａｒｉａｎｉｓｍ， Ａｌｔｒｕｉｓｍ， Ｓｐｉｔｅ ａｎｄ Ｐａｒｏｃｈｉａｌｉｓｍ ｉｎ Ｃｈｉｌｄｈｏｏｄ ａｎｄ Ａｄｏｌｅｓｃｅｎｃｅ ［ Ｊ］ ．

Ｅｕｒｏｐｅａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， ６４： ３６９－３８３．

（责任编辑： 李　 晟　 张安平）
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［３１］ Ｊａｎｓｅｎ Ｄ Ｊ， ｄｅ Ｈａａｎ Ｊ􀆰 Ｌｏｏｋ Ｗｈｏ􀆳ｓ Ｔａｌｋｉｎｇ： ＥＣＢ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ｄｕｒｉｎｇ ｔｈｅ Ｆｉｒｓｔ Ｙｅａｒｓ ｏｆ ＥＭＵ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ ＆ Ｅｃｏｎｏｍ⁃

ｉｃｓ， ２００６， １１ （３）： ２１９－２２８．

［３２］ Ｅｈｒｍａｎｎ Ｍ， Ｆｒａｔｚｓｃｈｅｒ Ｍ􀆰 Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ｂｙ Ｃｅｎｔｒａｌ Ｂａｎｋ Ｃｏｍｍｉｔｔｅｅ Ｍｅｍｂｅｒｓ： Ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ Ｓｔｒａｔｅｇｉｅｓ， Ｓａｍｅ Ｅｆｆｅｃｔｉｖｅｎｅｓｓ？ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｙ，

Ｃｒｅｄｉｔ ａｎｄ Ｂａｎｋｉｎｇ， ２００７， ３９ （２ ／ ３）： ５０９－５４１．

［３３］ Ｂｅｒｇｅｒ Ｈ， ｄｅ Ｈａａｎ Ｊ， Ｓｔｕｒｍ Ｊ Ｅ􀆰 Ｄｏｅｓ Ｍｏｎｅｙ Ｍａｔｔｅｒ ｉｎ ｔｈｅ ＥＣＢ Ｓｔｒａｔｅｇｙ？ Ｎｅｗ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ＥＣＢ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ

ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ ＆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１１， １６ （１）： １６－３１．

［３４］ 王博， 高青青． 中央银行沟通的一致性 ［Ｊ］􀆰 财贸经济， ２０２０ （７）： ５１－６６．

［３５］ Ｊａｎｓｅｎ Ｄ Ｊ， ｄｅ Ｈａａｎ Ｊ􀆰 Ａｎ Ａｓｓｅｓｓｍｅｎｔ ｏｆ ｔｈｅ Ｃｏｎｓｉｓｔｅｎｃｙ ｏｆ ＥＣＢ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｃｅｎｔｒａｌ Ｂａｎｋ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ， Ｄｅｃｉｓｉｏｎ Ｍａｋｉｎｇ， ａｎｄ Ｇｏｖ⁃

ｅｒｎａｎｃｅ： Ｉｓｓｕｅｓ， Ｃｈａｌｌｅｎｇｅｓ， ａｎｄ Ｃａｓｅ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０１３： １８３．

［３６］ Ａｃｏｓｔａ Ｍ， Ｍｅａｄｅ Ｅ Ｅ􀆰 Ｈａｎｇｉｎｇ ｏｎ Ｅｖｅｒｙ Ｗｏｒｄ： Ｓｅｍａｎｔｉｃ Ａｎａｌｙｓｉｓ ｏｆ ｔｈｅ ＦＯＭＣ􀆳ｓ Ｐｏｓｔｍｅｅｔｉｎｇ Ｓｔａｔｅｍｅｎｔ ［Ｒ］􀆰 Ｂｏａｒｄ ｏｆ Ｇｏｖｅｒｎｏｒｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｆｅｄｅｒａｌ

Ｒｅｓｅｒｖｅ Ｓｙｓｔｅｍ （ＵＳ）， ２０１５．

［３７］ Ａｍａｙａ Ｄ， Ｆｉｌｂｉｅｎ Ｊ Ｙ􀆰 Ｔｈｅ Ｓｉｍｉｌａｒｉｔｙ ｏｆ ＥＣＢ􀆳ｓ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｆｉｎａｎｃｅ Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｌｅｔｔｅｒｓ， ２０１５， １３： ２３４－２４２．

［３８］ Ｅｈｒｍａｎｎ Ｍ， Ｔａｌｍｉ Ｊ􀆰 Ｓｔａｒｔｉｎｇ ｆｒｏｍ ａ Ｂｌａｎｋ Ｐａｇｅ？ Ｓｅｍａｎｔｉｃ Ｓｉｍｉｌａｒｉｔｙ ｉｎ Ｃｅｎｔｒａｌ Ｂａｎｋ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｍａｒｋｅｔ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅ⁃

ｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０２０， １１１： ４８－６２．

［３９］ Ｋｕｔｔｎｅｒ Ｋ Ｎ􀆰 Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ Ｓｕｒｐｒｉｓｅｓ ａｎｄ Ｉｎｔｅｒｅｓｔ Ｒａｔｅｓ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ Ｆｅｄ Ｆｕｎｄｓ Ｆｕｔｕｒｅｓ Ｍａｒｋｅｔ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ ｍｏｎｅｔａｒｙ ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２００１， ４７ （３）： ５２３－５４４．

［４０］ Ｂｅｒｎａｎｋｅ Ｂ Ｓ， Ｋｕｔｔｎｅｒ Ｋ Ｎ􀆰 Ｗｈａｔ Ｅｘｐｌａｉｎｓ ｔｈｅ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ􀆳ｓ Ｒｅａｃｔｉｏｎ ｔｏ Ｆｅｄｅｒａｌ Ｒｅｓｅｒｖｅ Ｐｏｌｉｃｙ？ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００５， ６０ （３）：

１２２１－１２５７．

［４１］ 姜富伟， 郭鹏， 郭豫媚． 美联储货币政策对我国资产价格的影响 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１９ （５）： ３７－５５．

［４２］ Ｇｕｏ Ｊ， Ｇｕｏ Ｙ， Ｍｉａｏ Ｓ， Ｐａｎｇ Ｘ􀆰 Ａｎ Ｉｎｖｅｓｔｉｇａｔｉｏｎ ｏｆ Ｓｅｍａｎｔｉｃ Ｓｉｍｉｌａｒｉｔｙ ｉｎ ＰＢＯＣ􀆳ｓ Ｃｏｍｍｕｎｉｃａｔｉｏｎ ｏｎ ＲＭＢ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０２１， ７５： ４４１－４５５．
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一、 引言

转移公司资产以最大化自身利益的大股东隧道行

为， 不仅严重侵害了中小股东的合法权益， 更是成为

阻滞上市公司有序发展的现 实 桎 梏 （ Ａｔａｎａｓｏｖ，
２００５［１］； Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［２］）。 如何有效降低企业中隧

道行为的发生， 一直是代理理论领域的焦点议题

（Ｄｕ， ２０１４［３］； Ｚｈａｎｇ 等， ２０１７［４］； 郑国坚等， ２０１３［５］）。
虽然隧道行为是外部环境、 企业内部组织框架和高

管特征综合作用的结果， 但其本质是大股东对攫取

超额控制权收益和风险的利弊权衡， 即收益－风险

间的互动博弈 （张学洪和章仁俊， ２０１１［６］； 刘少波

和马超， ２０１６［７］）。 隧道行为研究的关键是挖掘影响

大股东利弊权衡的核心要素。 绩效反馈 （ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ
ｆｅｅｄｂａｃｋ） 是企业将实际绩效与期望绩效比较得出的

绩效评价， 是决策者采取战略调整时衡量收益风险的

重要指标。 企业行为理论认为， 依据绩效反馈进行战

略变革是决策者普遍遵循的决策逻辑， 这就使得绩效

反馈成为大股东选择隧道行为时进行利弊权衡的关键

逻辑起点 （王旭等， ２０２２［８］ ）。 然而， 已有关于绩效

反馈与隧道行为的相关文献， 主要集中于将绩效反馈

作为组织情景因素， 判断在正向或负向绩效反馈情景

中其他因素， 如异质机构投资者 （王垒等， ２０２０［９］ ）、
大股东管家意识 （连燕玲等， ２０１２［１０］ ） 等对隧道行

为的影响， 缺乏将绩效反馈作为直接驱动因素， 探讨

不同程度的绩效反馈如何通过影响大股东对收益和风

险的判定， 进而影响隧道行为的学术成果。
绩效反馈影响隧道行为是一个意义建构和互动博

弈的过程， 该过程受到企业所有权和制度环境的形塑

作用 （王旭等， ２０２２［８］）。 首先， 所有权作为制度安

排的潜在表征， 不同类型的企业在资源获取、 经营目

标和监管强度方面都有很大的差异 （ Ｌｉａｎｇ 等，
２０１２［１１］； Ｓｏｌａｒｉｎｏ 和 Ｂｏｙｄ， ２０２０［１２］； 杨洋等， ２０１５［１３］），
进而在绩效反馈影响隧道行为的机制上也有不同。 其

次， 作为重要的制度环境， 市场化程度产生的融资约

束和监管强度地区差异问题， 能够对绩效反馈与大股

东隧道行为的关系产生显著的影响 （罗党论和唐清

泉， ２００７［１４］）。 因此， 在探讨绩效反馈对大股东隧道

行为的作用机理时， 需要分析企业所有制性质和企业

所在地区市场化程度对两者关系的调节作用。
基于上述原因， 本文以中国 Ａ 股上市公司的数

据， 利用多元线性回归方法， 实证检验绩效反馈对大

股东隧道行为的影响以及企业所有制性质和市场化程

度的调节效应。

二、 文献综述及研究假设

（一） 绩效反馈对隧道行为的影响

绩效反馈， 根据实际收益高于期望绩效或低于期

望绩效， 分为正向绩效反馈和负向绩效反馈， 两种情

景下大股东隧道行为的收益和风险存在显著差异。 大

股东实施隧道行为的根本动机是收益－风险间的互动

博弈， 当超额控制权收益高于需要付出的风险成本

时， 便会采取隧道行为。 因此考察绩效反馈对大股东

隧道行为的影响， 需要从正负绩效反馈两个不同的视

角， 判断绩效反馈给大股东带来的收益和风险变动情

况， 以及收益和风险的变动是如何影响大股东隧道行

为的选择。 具体而言， 绩效反馈对隧道行为的影响体

现在以下两个方面。
正向绩效反馈下， 随着实际绩效高于期望绩效程

度的增加， 大股东的隧道行为将增加。 从收益方面

看， 大股东的收益来源于两个方面， 一方面是正常经

营下公司的剩余收益和资本利得 （刘少波， ２００７［１５］ ），
另一方面是实施隧道行为的超额控制权收益 （熊德

平等， ２０１７［１６］）。 因绩效期望差距增大所带来的充足

的现金流和冗余资源， 无疑为大股东非法侵占公司资

产、 提供违规担保和抵押以及进行关联交易等隧道行

为提供了更大的收益空间 （张光荣和曾勇， ２００６［１７］；
吴先聪等， ２０１６［１８］； 郑丽和陈志军， ２０２１［１９］ ）。 基

于理性经济人假设， 以利益最大化为优先目标的大股

东， 其必然会在经济人的理性驱动下滋生出进行隧道

行为牟取超额控制权收益的强烈动机。 从风险和成本

方面看， 正向绩效反馈下得到满意回报的投资者往往

会因企业的优异表现放松其对企业运营的监督力度和

监管强度 （郑丽和陈志军， ２０２１［１９］； 于忠泊等，
２０１１［２０］）。 同样， 监管部门在正向绩效反馈为企业树

立的良好形象的影响下， 增加其对企业的信任和好感

程度， 放松行为监管 （吴先聪等， ２０１６［１８］）。 无论是

投资者还是监管机构， 正向绩效反馈通过放松监管力

度、 营造良好形象等方式， 能够显著降低大股东隧道

行为的识破风险和行为成本。 因此， 正向绩效反馈打

破了大股东隧道行为收益与成本间平衡稳态， 不仅扩

大了大股东隧道行为的潜在利差， 其还为大股东隧道

行为的具体实践提供了更加宽松的操作空间。
负向绩效反馈下， 随着实际绩效低于期望绩效程
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度的增大， 大股东的隧道行为将增加。 学术界关于负

向绩效反馈究竟如何影响大股东隧道行为的研究结论

并未达成一致。 有学者认为， 虽然负向绩效反馈意味

着大股东不得不承担经营收益低于预期的利润损失，
但由于企业必然面临来自监管机构、 外部投资者和独

立董事更大力度的行为监管， 且监管强度会随绩效期

望差距的不断扩大而逐渐提升 （吴先聪等， ２０１６［１８］；
郑丽和陈志军， ２０２１［１９］ ）， 导致更严格的外部环境、
更狭小的利润空间反而成为抑制大股东隧道行为的现

实约束 （申明浩， ２００８［２１］； 连燕玲等， ２０１２［１０］ ）。
当然， 也有学者对此提出了质疑， 并认为， 当大股东

陷入负向绩效反馈产生的财务危机时， 受到机会主义

和 “及时止损” 的心理暗示， 大股东极易产生利用

隧道行为将亏损向中小股东转嫁以减轻自身利益损失

的强烈动机， 故而得出了负向绩效反馈会诱发更多大

股东隧道行为的研究结论 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［２］； Ｚｈａｎｇ
等， ２０１７［４］）。 不难发现， 上述观点之所以明显对

立， 关键在于学者们对隧道行为的风险和成本存在认

知差异。 目前， 我国存在资本市场不够成熟， 中小投

资者警惕性不足 （Ｓｙａ􀆳 ｂａｎｉ， ２０１４［２２］ ）、 股东非理性

的 “冷漠” 态度 （孔东民等， ２０１２［２３］ ） 和监管、 惩

罚措施的不到位、 不完善 （宋云玲等， ２０１１［２４］； 杨

海波和李建勇， ２０１８［２５］ ） 等问题， 这些问题的出现

降低大股东隧道行为识别概率和风险成本， 构成了隧

道行为高收益与低成本巨大利差的现实诱因。 在这种

情况下， 面临负向绩效反馈， 大股东反而会主动选择

隧道行为实现亏损转嫁而并非正常经营。
绩效反馈对大股东隧道行为的影响呈现非线性趋

势。 当实际绩效仅略高于或略低于期望水平时， 大股

东获取的信号非常嘈杂， 无法确定绩效反馈的发生是

由于他们之前的行为决策、 其他随机因素， 还是简单

的运气导致的 （Ｄｅｎｒｅｌｌ， ２００５［２６］； Ｋｉｍ 等， ２００９［２７］ ），
其行为决策相对保守， 绩效反馈引起的隧道行为较

弱。 随着正向绩效反馈的不断增加， 企业较低的外部

监管和充足的冗余资源为隧道行为动机到行为的转换

提供了良好的条件 （郑丽和陈志军， ２０２１［１９］）， 绩效

反馈引起的隧道行为显著增加。 当企业处于负向绩效

反馈时， 决策者为了规避确定的损失状态， 愿意承担

额外的风险采取冒险行为， 且随着实际绩效不断远离

期望绩效， 其消极态度也会进一步增大 （李璨，
２０１９［２８］）， 隧道行为越严重。 整体来看， 当处于负向

绩效反馈时， 随着实际绩效逼近期望绩效， 大股东隧

道行为逐渐减弱， 当绩效反馈由负转正后， 隧道行为

随绩效反馈的增大逐渐增大。
因此， 本文提出研究假设 １：
Ｈ１： 绩效反馈对大股东隧道行为的作用呈现正

Ｕ 型关系。
（二） 企业所有制的调节效应

不同所有制企业在资源禀赋、 经营目标、 监管强

度等因素存在差异。 作为重要的组织情景因素之一，
企业所有制影响了绩效反馈与大股东隧道行为之间的

关系。 在非国有企业中绩效反馈对大股东隧道行为的

影响程度更高。
第一， 由资源依赖理论可知， 相比于非国有企

业， 国有企业占据了资源禀赋上的优势地位。 那么

得益于较强的政治关联， 国有企业更容易获得政府

补贴、 担保以及税收优惠等隐形红利 （纪炀等，
２０１９［２９］）。 由此导致， 当国有企业陷入经营困境， 政

府会主动介入， 通过行政力量和经济手段， 要求银行

提供信贷支持以尽可能地帮助国有企业摆脱困境

（吴国鼎， ２０２２［３０］ ）。 与之相比， 自负盈亏的非国有

企业无疑会更倾向于通过并购或关联交易等隧道行

为， 从而尽可能地实现目标市场上的资源获取 （任
颋等， ２０１５［３１］）。 可见， 因股权结构差异而产生的对

国有企业的政策倾斜和财政扶持等外力辅助， 使得非

国有企业对绩效反馈的敏感性更高， 因而非国有企业

中， 绩效反馈也更易诱发转移公司资产、 侵占中小股

东权益的大股东隧道行为。
第二， 就国有企业而言， 除了正常的经营运转，

特殊的股权结构还赋予了其一定的政治地位和经济任

务， 如保护失业、 降低赤字或缩小地区贫富差距等

（Ｓｔａｎ 等， ２０１４［３２］； 吴国鼎， ２０２２［３０］ ）。 不难发现，
国有企业成为政府参与市场运行、 调控资源分布并落

实政策举措的媒介工具。 那么对于国有企业的大股东

而言， 除了正常的经营运转， 独特的政治光环和内置

的社会责任不仅使其并非始终遵循着利益最大化的经

营目标， 国有企业的独特地位和多重身份还成为抑制

大股东隧道行为的现实约束。 相比之下， 对于以自身

利益最大化为行为主线贯穿所有经济活动的非国有企

业而言， 面对隧道行为的利益诱惑， 非国有企业大股

东进行隧道行为的内在动机明显更强。
第三， 国有企业和非国有企业面临的监管强度存

在差异。 就国有企业而言， 我国实行的是多头监管，
监管主体包括国资委在内的多职能部门。 尤其是

３０１
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见》 的发布以及国有企业监管体制和法律法规的进

一步构建， 国有企业大股东展开隧道行为的风险成本

在更加严格的监管制度和更加完善的监管环境中显著

提升 （罗党论和唐清泉， ２００７［１４］； 吴国鼎， ２０２２［３０］ ）。
另外， 根据委托代理理论， 非国有企业的管理者由董

事会任命， 往往代表大股东利益， 容易与大股东进行

合谋 （吴振信和张雪峰， ２００９［３３］）。 国有企业管理者

由国资委或当地行政部门任命， 参与隧道行为对其声

誉造成重大损失， 不利于职业发展， 因此与大股东合

谋的动机较弱。 可见， 无论是出于隧道行为的违规成

本， 还是基于隧道行为的实施条件， 国有企业大股东

展开隧道行为可能性明显较低。
鉴于上述原因， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 国有企业属性削弱了绩效反馈与大股东隧

道行为间的正 Ｕ 型关系。
（三） 市场化程度的调节效应

市场环境是指企业所面临的外部制度环境， 主要

包括市场机会、 经营环境和收益保证 （孙早和刘庆

岩， ２００６［３４］）。 现有文献主要以企业所在地的市场化

程度来衡量市场环境对企业经营决策的影响 （冯宗

宪等， ２０１１［３５］； 孙早等， ２０１４［３６］ ）。 企业所在地的

市场化程度越高， 对投资者的保护程度就越高， 大股

东隧道行为成本越高。 根据制度理论的观点， 市场化

程度会负向调节绩效反馈和隧道行为之间的关系。
第一， 市场化程度越高， 地区的法制化水平就越

高。 对于市场化水平较高的地区而言， 完善的法律保

护和监管体系能够为企业信息的强制性披露提供稳定

的制度保障 （程新生等， ２０１１［３７］）。 这表明， 企业所

处环境的市场化程度越高， 大股东隧道行为所必须承

担的风险成本就越大， 这一违规行为被监管机构揭露

的识破概率越大 （罗党论和唐清泉， ２００７［１４］）。 面临

绩效反馈下的收益－风险动态博弈， 当收益既定时，
由高度市场化环境造成的隧道行为风险成本的显著提

高， 必然意味着大股东隧道行为利润空间的明显压

缩， 那么这一收益成本间利差的不断减少将极易驱使

理性的大股东更加倾向于进行正常经营而非采取高风

险下的隧道行为。
第二， 市场化程度越高， 公司的融资约束就越小

（罗党论和唐清泉， ２００７［１４］ ）。 尤其是当企业的绩效

反馈显著为负， 相较于低市场化地区企业的融资约束

而言， 由高度市场化环境所带来的金融业发展和资本

市场稳定， 显然能够为该地区的企业提供更强大、 更

充足且更优质的信贷支持。 正是这一充裕的资金保障

和稳健的筹资渠道， 通过对市场化程度较高地区企业

融资约束的有效缓解， 降低大股东因陷入财务困境而

引发的隧道行为的概率 （郑国坚等， ２０１３［５］）。
第三， 市场化程度越高， 机构投资者和外资投资

者的治理效用越明显 （伊志宏等， ２０１１［３８］）。 当企业

出现绩效反馈时， 相比于话语权低、 投机性强的个体

投资者， 机构投资者和外资投资者更注重 “价值投

资” 和企业长期发展， 更加关注隧道行为等损害企

业长期发展的行为， 参与公司治理的动机更强 （王
垒等， ２０２０［９］）。 同时， 机构投资者和外资投资者有

时间和能力搜集处理有关企业经营的相关信息， 监督

和制衡大股东隧道行为的发生 （Ｚｈａｎｇ 等， ２０１７［４］；
吴先聪等， ２０１６［１８］）。 市场化程度提高通过增加机构

投资者和外资投资者的治理效用， 提高了隧道行为的

发生成本。
鉴于此， 本文提出假设 ３：
Ｈ３： 市场化程度的增加削弱了绩效反馈与大股

东隧道行为间的正 Ｕ 型关系。

三、 研究设计

（一） 研究样本与数据来源

本文选取 ２０１１—２０２０ 年在沪、 深两市上市公司

相关数据， 探讨绩效反馈对上市公司大股东隧道行为

的影响研究。 参考以往相关研究的处理标准， 剔除了

样本中的金融保险类上市公司以及数据缺失和异常的

公司样本， 最终得到 １０ 年间共 ２０ １５４ 组初始观测

值。 社会绩效反馈和历史绩效反馈是通过国泰安数据

库 （ＣＳＭＡＲ） 获得的上市公司相关财务数据手工计

算获得， 企业所在地的人均 ＧＤＰ 数据来自国家统计

局官网， 市场化程度的相关数据来自中国市场化指数

数据库， 其中 ２０１１—２０１８ 年数据直接获取， ２０１９ 和

２０２０ 年数据根据前八年数据趋势外推预测得出， 其

余的数据主要来自 ＣＳＭＡＲ 数据库和 Ｗｉｎｄ 数据库。
为了避免极端值对实证结果产生影响， 本文对连续变

量进行了 １％的缩尾处理。
（二） 变量设计与测量

１􀆰 因变量。
因变量是大股东隧道行为 （Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ）。 大股东

的隧道行为涉及的资产相比于其他显性资产在识别

和量化上更加复杂， 学者们通过研究发现， 中国大

４０１
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陆企业间贷款行为盛行， 且成为大股东隧道行为转

移上市公司资产的重要途径 （Ｄｕ， ２０１４［３］； Ｚｈａｎｇ
等， ２０１７［４］）。 因此， 在研究上市公司隧道行为时，
学者们更倾向于将其他应收款占比作为大股东隧道行

为的 代 理 变 量 （ Ｃｈｅｎ 等， ２０１８［３９］； 郑 国 坚 等，
２０１３［５］； 王垒等， ２０２０［９］）。 基于先前的研究， 本文

使用了资产负债表中的其他应收款占年末总资产的比

重作为大股东隧道行为 （Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ） 的代理变量。
２􀆰 自变量。
自变量是绩效反馈。 本研究主要考察绩效反馈对

上市公司隧道行为的影响。 绩效反馈是实际绩效与期

望绩效的差额， 其中期望绩效包括企业基于前期绩效

水平做出的历史期望绩效和基于当年行业平均绩效水

平所做出的行业期望绩效。 因此， 本文在研究过程中

将绩效反馈具体划分为历史绩效反馈 （Ｘｒｏａ） 和社

会绩效反馈 （Ｘｓｒｏａ）， 设定如下：

Ｘｒｏａｉ，ｔ ＝Ｒｏａｉ，ｔ－Ｒｏａｉ，ｔ－１ （１）
Ｘｓｒｏａｉ，ｔ ＝Ｒｏａｉ，ｔ－ｍｅｄｉａｎｉ，ｔ （２）

其中， Ｘｒｏａｉ，ｔ表示企业在 ｔ 年的历史绩效反馈， 通过 ｔ
年的总资产回报率 Ｒｏａｉ，ｔ 与 ｔ－１ 年的总资产回报率

Ｒｏａｉ，ｔ－１的差值表示， Ｘｓｒｏａｉ，ｔ表示企业在 ｔ 年的社会绩

效反馈， 通过 ｔ 年的总资产回报率 Ｒｏａｉ，ｔ与企业所在

行业的中位数绩效 ｍｅｄｉａｎｉ，ｔ的差值。
３􀆰 调节变量。
调节变量包括企业所有制 （Ｏｗｎｅｒ１） 和市场化

程度 （Ｍａｒｋｅｔ）。
企业所有制 （Ｏｗｎｅｒ１） 的测量借鉴李春涛和宋

敏 （２０１０） ［４０］、 杨洋等 （２０１５） ［１３］对企业所有制的处

理方法， 将所有制设为哑变量。 当 Ｏｗｎｅｒ１ ＝ １ 意味着

该企业为国有企业， 包括中央国有企业和地方国有企

业； Ｏｗｎｅｒ１＝ ０ 则表示该企业为非国有企业。
市场化程度 （Ｍａｒｋｅｔ） 表示企业所在地市场化程

度的 高 低， 借 鉴 冯 宗 宪 等 （ ２０１１ ） ［３５］、 王 群 等

（２０２２） ［４１］对市场化指标的选择， 使用王小鲁和樊纲

团队公布的市场化指数作为该变量的衡量指标。
４􀆰 控制变量。
控制变量方面借鉴了 Ｃｈｅｎ 等 （２０１８） ［３９］、 郑国

坚等 （２０１３） ［５］、 王垒等 （２０２０） ［９］ 的研究， 选取了

企业规模 （Ｓｉｚｅ）、 企业现金流量 （Ｃｓ）、 资产负债率

（Ｄｅｂｔ）、 第一大股东持股比例 （Ｔｏｐ１）、 董事会规模

（Ｎｕｍｂｅｒ）、 审计机构 （Ｄａ）、 董事会独立性 （Ｄｄ）、

第二大股东持股比例 （Ｔｏｐ２）、 企业所在地的人均国

民收入水平 （ＲＧＤＰ）。 此外， 还控制了所有制、 行

业、 时间变量。
变量说明： （１） 企业规模 （Ｓｉｚｅ）， 通过企业年末

资产总额的自然对数来衡量企业规模， 企业规模的差

距导致大股东进行隧道行为的空间存在差异 （吴先聪

等， ２０１６［１８］； 王垒等， ２０２０［９］ ）。 （２） 企业现金流量

（ＣＳ）， 通过企业经营现金流与企业总资产的比重衡

量， 企业的现金流越充裕， 大股东进行隧道掏空行为

越方便。 （３） 资产负债率 （Ｄｅｂｔ）， 用企业年末总负债

与年末总资产的比重衡量， 企业负债水平反映出企业

的经营现状， 会影响内部谋求私有收益的动机和强度

（吴先聪等， ２０１６［１８］； 王垒等， ２０２０［９］ ）。 另外， 通过

债务可以获取足量资金用于大股东进行隧道行为

（Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［２］ ）。 （４） 第一大股东持股 （Ｔｏｐ１），
表示大股东对企业的控制力， 控股股东的控制力越强，
施行隧道行为的可能性和能力越强。 （５） 董事会规模

（Ｎｕｍｂｅｒ）， 用企业董事会人数来衡量， 董事会规模越

大， 知识深度和专业能力越强， 从而提升企业决策质量

并降低隧道行为的可能性 （Ｓｈａｎ， ２０１３［４２］ ）。 （６） 审

计机构 （Ｄａ）， 以审计师是否来自国际四大作为衡量

指标， １＝是， ０＝不是。 审计机构的权威性和代表性对

企业大股东发生隧道行为的可能性产生影响。 （７） 董

事会独立性 （Ｄｄ）， 使用独立董事人数表示， 独立董

事代表中小投资者利益， 可以通过加强监管和治理，
减少大股东隧道行为 （Ｂｏａｔｅｎｇ 和 Ｈｕａｎｇ， ２０１７［４３］ ）。
（８） 第二大股东持股比例 （Ｔｏｐ２）， 作为控股大股东

的对手， 衡量其他投资者对控股股东的制衡度， 也有

文献采用第二大股东到第五大股东的持股比例总和

（王垒等， ２０２０［９］）， 这里假设股东间不存在一致行

为， 因此第二大股东就作为第一大股东的主要制约力

量。 （９） 区域发展要素 （ＲＧＤＰ）， 用企业所在省份

的人均 ＧＤＰ 衡量， 区域发展水平高的省份的公司进

行隧道行为的可能性低 （Ｄｕ， ２０１４［３］）。
（三） 模型构建

为了验证提出的假设， 根据以往的研究 （Ｄｕ，
２０１４［３］； Ｃｈｅｎ 等， ２０１８［３９］； 王垒等， ２０２０［９］ ）， 我

们构建了如下模型：

Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇｉ，ｔ ＝α０＋β１Ｘｓｒｏａｉ，ｔ－１＋β２Ｘｓｒｏａ２
ｉ，ｔ－１

＋β３∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋β４Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ
＋β５Ｉｎｄｕｓｔｒｙｉ，ｔ＋β６Ｙｅａｒｉ，ｔ＋μｉ，ｔ （３）

５０１
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Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇｉ，ｔ ＝α０＋β１Ｘｒｏａｉ，ｔ－１＋β２Ｘｒｏａ２
ｉ，ｔ－１

＋β３∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋β４Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ
＋β５Ｉｎｄｕｓｔｒｙｉ，ｔ＋β６Ｙｅａｒｉ，ｔ＋μｉ，ｔ （４）

式 （３） 和 （４） 分别用于验证企业面临社会绩

效反馈和历史绩效反馈时， 绩效反馈对大股东隧道行

为的影响。 如果系数 β２ 显著为正， 则说明假设 Ｈ１
成立， 绩效反馈与隧道行为呈正 Ｕ 型关系。

Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇｉ，ｔ ＝α０＋β１Ｘｓｒｏａｉ，ｔ－１＋β２Ｘｓｒｏａ２
ｉ，ｔ－１

＋β３Ｘｓｒｏａｉ，ｔ－１×Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ＋β４Ｘｓｒｏａ２
ｉ，ｔ－１

×Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ＋β５∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１
＋β６Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ＋β７Ｉｎｄｕｓｔｒｙｉ，ｔ＋β８Ｙｅａｒｉ，ｔ＋μｉ，ｔ

（５）
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇｉ，ｔ ＝α０＋β１Ｘｓｒｏａｉ，ｔ－１＋β２Ｘｓｒｏａ２

ｉ，ｔ－１

＋β３Ｘｓｒｏａｉ，ｔ－１×Ｍａｒｋｅｔｉ，ｔ＋β４Ｘｓｒｏａ２
ｉ，ｔ－１

×Ｍａｒｋｅｔｉ，ｔ＋β５Ｍａｒｋｅｔｉ，ｔ
＋β６∑ Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ－１＋β７Ｏｗｎｅｒｉ，ｔ
＋β８Ｉｎｄｕｓｔｒｙｉ，ｔ＋β９Ｙｅａｒｉ，ｔ＋μｉ，ｔ （６）

如果 （５） 的系数 β４ 显著为正， 则说明假设 Ｈ２
成立， 国有企业属性削弱了绩效反馈与大股东隧道行

为的正 Ｕ 型关系。
如果 （６） 的系数 β４ 显著为负， 则说明假设 Ｈ３

成立， 市场化程度的提高削弱了绩效反馈与大股东隧

道行为的正 Ｕ 型关系①。
由于绩效反馈是企业做出未来决策的依据， 因此

对于绩效反馈和控制变量均取滞后一期， 同时减少内

生性问题带来的影响。

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计与相关性分析

本文对变量进行了描述性统计和相关性分析， 结

果如表 １ 和表 ２ 所示。 自变量及控制变量之间的

Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数均小于 ０􀆰 ８， 同时对相关变量进行

了方差膨胀因子检验， 结果显示， 变量的方差膨胀因

子均小于 １０， 故不存在多重共线性问题。 在此基础

上， 本文进行了进一步的回归分析。

表 １ 各变量的描述性统计结果

变量 样本量 平均值 中位数 标准差 最小值 最大值

Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ １７ ９５６ ０􀆰 ０３６ ０􀆰 ０２１ ０􀆰 ０４５ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２６６

Ｘｓｒｏａ １７ ９５６ ０􀆰 ００２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０５１ －０􀆰 １８１ ０􀆰 １６４

Ｘｒｏａ １７ ９５６ －０􀆰 ００４ －０􀆰 ００２ ０􀆰 ０４７ －０􀆰 １８２ ０􀆰 １９４

Ｓｉｚｅ １７ ９５６ ２２􀆰 ５０３ ２２􀆰 ３３２ １􀆰 ３１０ １９􀆰 ８３２ ２６􀆰 ３６９

Ｃｓ １７ ９５６ －０􀆰 ０７７ －０􀆰 ０５０ ０􀆰 ２９４ －１􀆰 ８０８ ６􀆰 ６１４

Ｄｅｂｔ １７ ９５６ ０􀆰 ４５５ ０􀆰 ４５１ ０􀆰 ２００ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ８８８

Ｔｏｐ１ １７ ９５６ ３５􀆰 ３３０ ３３􀆰 ３４０ １５􀆰 ２２０ ０􀆰 ２９０ ８９􀆰 ９９０

Ｎｕｍｂｅｒ １７ ９５６ １０􀆰 ４５０ １０􀆰 ０００ ２􀆰 ７５４ ４􀆰 ０００ ２６􀆰 ０００

Ｄａ １７ ９５６ ０􀆰 ０７０ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ２５６ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｄｄ １７ ９５６ ３􀆰 ９４４ ４􀆰 ０００ １􀆰 ２５４ ２􀆰 ０００ １３􀆰 ０００

Ｔｏｐ２ １７ ９５６ ９􀆰 ４２５ ７􀆰 ５３５ ７􀆰 ３２５ ０􀆰 ０７０ ３９􀆰 ９９０

ＲＧＤＰ １７ ９５６ ７􀆰 ４８８ ６􀆰 ７９５ ３􀆰 ３４０ １􀆰 ８８０ １６􀆰 ４９０

表 ２ 各变量的相关性分析结果

变量 （１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８） （９） （１０） （１１） （１２）

（１）Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ １􀆰 ０００　

（２）Ｘｓｒｏａ ０􀆰 ０７８∗∗∗ １􀆰 ０００

（３）Ｘｒｏａ ０􀆰 ０２０∗∗∗ ０􀆰 ４０９∗∗∗ １􀆰 ０００

（４）Ｓｉｚｅ ０􀆰 ０２２∗∗∗ ０􀆰 ０６８∗∗∗ ０􀆰 ０３１∗∗∗ １􀆰 ０００　

６０１
① 历史绩效反馈与社会绩效反馈采用相同的处理方法， 在此不再赘述。
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续前表

变量 （１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８） （９） （１０） （１１） （１２）

（５）Ｃｓ －０􀆰 ０１７∗∗ －０􀆰 ０４８∗∗∗ －０􀆰 ０１８∗∗ －０􀆰 １０７∗∗∗ １􀆰 ０００　

（６）Ｄｅｂｔ ０􀆰 ２８６∗∗∗ －０􀆰 ２７１∗∗∗ ０􀆰 ００５ ０􀆰 ４８７∗∗∗ －０􀆰 １４４∗∗∗ １􀆰 ０００　

（７）Ｔｏｐ１ ０􀆰 ００２ ０􀆰 １２５∗∗∗ －０􀆰 ００１ ０􀆰 ２１９∗∗∗ ０􀆰 ０１５∗∗ ０􀆰 ０５７∗∗∗ １􀆰 ０００　

（８）Ｎｕｍｂｅｒ ０􀆰 ０１７∗∗ －０􀆰 ０６４∗∗∗ ０􀆰 ００４ ０􀆰 ２０６∗∗∗ ０􀆰 ００６ ０􀆰 １３２∗∗∗ ０􀆰 ０１０ １􀆰 ０００　

（９）Ｄａ －０􀆰 ０４６∗∗∗ －０􀆰 ０４８∗∗∗ －０􀆰 ００７ －０􀆰 ３６５∗∗∗ －０􀆰 ００７ －０􀆰 １０９∗∗∗ －０􀆰 １４９∗∗∗ －０􀆰 ０７３∗∗∗ １􀆰 ０００　

（１０）Ｄｄ －０􀆰 ００１ －０􀆰 ０２８∗∗∗ －０􀆰 ００８ ０􀆰 １４９∗∗∗ －０􀆰 ００８ ０􀆰 ０８０∗∗∗ ０􀆰 ０１１ ０􀆰 ７６５∗∗∗ －０􀆰 ０５５∗∗∗ １􀆰 ０００　

（１１）Ｔｏｐ２ －０􀆰 ０５１∗∗∗ ０􀆰 ０６７∗∗∗ －０􀆰 ０２０∗∗∗ ０􀆰 ０９１∗∗∗ －０􀆰 ０４５∗∗∗ －０􀆰 ０３７∗∗∗ －０􀆰 １６７∗∗∗ ０􀆰 ０２７∗∗∗ －０􀆰 １４４∗∗∗ ０􀆰 ０３３∗∗∗ １􀆰 ０００　

（１２）ＲＧＤＰ －０􀆰 ０１０ ０􀆰 ０５３∗∗∗ －０􀆰 ００３ ０􀆰 １１１∗∗∗ ０􀆰 ０２２∗∗∗ －０􀆰 ０４８∗∗∗ ０􀆰 ０３７∗∗∗ －０􀆰 ０５６∗∗∗ －０􀆰 １２３∗∗∗ －０􀆰 ０４３∗∗∗ ０􀆰 ０５７∗∗∗ １􀆰 ０００

　 　 注： ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ０１， ∗∗ｐ＜０􀆰 ０５， ∗ｐ＜０􀆰 １。

（二） 主效应检验

表 ３ 是验证绩效反馈与隧道行为关系的回归分析

结果。 列 （１） 可知， 当企业发生社会绩效反馈时，
社会绩效反馈一次项的系数为正 （β ＝ １􀆰 ７０２）， 且在

５％的显著性水平上显著 （ ｐ＜０􀆰 ０５）， 社会绩效反馈

二次项的系数为正 （β ＝ ７９􀆰 ５１１）， 且在 １％的显著性

水平上显著 （ｐ＜０􀆰 ０１）， 对称轴 ｘｓｒｏａ􀆳 ＝ ０􀆰 ０１１， 拐点

位于绩效反馈等于 ０􀆰 ０１１ 处， 近似于在 ０ 点， 可以大

致认为社会绩效反馈与大股东隧道行为之间存在正 Ｕ
型关系， 且拐点位于社会绩效反馈为 ０ 处， 企业社会

绩效反馈越偏离 ０ 值， 隧道行为越严重 （如图 １ 所

示）。 由列 （２） 可知， 当企业发生历史绩效反馈时，
历史绩效反馈一次项的系数为负 （ β ＝ －０􀆰 ２４４）， 且

不显著 （ｐ＞０􀆰 １）， 历史绩效反馈二次项的系数为正

（β＝ ７２􀆰 ４０７）， 且在 １％的显著性水平上显著 （ ｐ ＜
０􀆰 ０１）， 进一步剔除了一次项重新回归， 得到列

（３ ）， 历 史 绩 效 反 馈 二 次 项 的 系 数 为 正 （ β ＝
７２􀆰 ２４７）， 且在 １％的显著性水平上显著 （ｐ＜０􀆰 ０１），
表明历史绩效反馈与大股东隧道行为间存在对称轴为

ｙ 轴的正 Ｕ 型关系， 企业历史绩效反馈越偏离 ０ 值，
隧道行为越严重。 假设 Ｈ１ 得证。

表 ３ 绩效反馈对大股东隧道行为影响的回归结果

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２） （３）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ６４４∗∗∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ５８８∗∗∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ５８９∗∗∗

（０􀆰 ０３３）

Ｃｓ
０􀆰 ４９０∗∗∗

（０􀆰 ０９１）
０􀆰 ４８３∗∗∗

（０􀆰 ０９２）
０􀆰 ４７９∗∗∗

（０􀆰 ０９１）

Ｄｅｂｔ
６􀆰 ５１５∗∗∗

（０􀆰 ２０１）
６􀆰 ０４９∗∗∗

（０􀆰 １９０）
６􀆰 ０４９∗∗∗

（０􀆰 １９０）
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变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２） （３）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００２）

－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００２）

Ｎｕｍｂｅｒ
０􀆰 ００４

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０１６

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０１６

（０􀆰 ０１８）

Ｄａ
１􀆰 １６９∗∗∗

（０􀆰 １３３）
１􀆰 １６７∗∗∗

（０􀆰 １３３）
１􀆰 １６７∗∗∗

（０􀆰 １３３）

Ｄｄ
０􀆰 ０９０∗

（０􀆰 ０５２）
０􀆰 ００９

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ００９

（０􀆰 ０３９）

Ｔｏｐ２
－０􀆰 ００８∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ００６
（０􀆰 ００４）

－０􀆰 ００６
（０􀆰 ００４）

ＲＧＤＰ
－０􀆰 ０２９∗∗

（０􀆰 ０１１）
－０􀆰 ０２８∗∗

（０􀆰 ０１１）
－０􀆰 ０２７∗∗

（０􀆰 ０１１）

Ｘｒｏａ
－０􀆰 ２４４
（０􀆰 ６６２）

Ｘｒｏａ２ ７２􀆰 ４０７∗∗∗

（５􀆰 １００）
７２􀆰 ２４７∗∗∗

（５􀆰 ０８１）

Ｘｓｒｏａ
１􀆰 ７０２∗∗

（０􀆰 ６６５）

Ｘｓｒｏａ２ ７９􀆰 ５１１∗∗∗

（５􀆰 ６０７）

常数项
１５􀆰 ２９２∗∗∗

（２􀆰 ９８１）
１４􀆰 ３８６∗∗∗

（２􀆰 ９８０）
１４􀆰 ３９５∗∗∗

（２􀆰 ９８０）

所有制 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制

年份 控制 控制 控制

Ｒ２ ０􀆰 １５７ ０􀆰 １５７ ０􀆰 １５７

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １５５

Ｆ Ｖａｌｕｅ ７９􀆰 ３３∗∗∗ ７９􀆰 ２４∗∗∗ ８１􀆰 １７∗∗∗

观测值 １７ ９５６ １７ ９５６ １７ ９５６

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗和∗分别代表 １％、 ５％和 １０％显著性水平； 括号内数

值为回归系数对应的稳健性标准误。 下同。

７０１
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图 １　 绩效反馈与大股东隧道行为的关系

　 　 资料来源： 作者整理。

（三） 调节效应检验

通过上述结果验证了社会绩效反馈和历史绩效反

馈与大股东隧道行为之间的关系， 在此基础上， 进一

步引入制度因素中的两个关键变量， 即企业的所有制

性质 （区分为国有企业和非国有企业） 和企业所在

地的市场化程度作为调节变量， 依次检验企业所有制

性质、 市场化程度对绩效反馈与大股东隧道行为之间

关系的调节效应。 在回归过程中， 首先将自变量和调

节变量进行了中心化处理， 构造自变量与调节变量、
自变量的二次项与调节变量的交互效应乘积项， 再按

照模型设定， 将自变量、 自变量与调节变量的交互性、
自变量二次项与调节变量的交互项以及调节变量纳入

模型中进行回归分析， 回归结果如表 ４ 和表 ５ 所示。
１􀆰 绩效反馈、 企业所有制与大股东隧道行为。
表 ４ 主要汇报了企业所有制性质对绩效反馈与大

股东隧道行为之间关系的调节作用的检验结果。 列

（１） 的结果表明， 社会绩效反馈的二次项与所有制

性质的交互项为负 （β ＝ －４４􀆰 ２９８）， 且在 １％的显著

性水平上显著 （ｐ＜０􀆰 ０１）， 意味着国企属性削弱了社

会绩效反馈与大股东隧道行为之间的正 Ｕ 型关系， 即

在非国有企业中， 社会绩效反馈与隧道行为的关系要

强于国有企业。 列 （２） 的结果表明， 历史绩效反馈

的二次项与所有制性质的交互项为负 （β ＝ －５５􀆰 ９９４），
且在 １％的显著性水平上显著 （ｐ＜０􀆰 ０１）， 意味着国企

属性削弱了历史绩效反馈与大股东隧道行为之间的正

Ｕ 型关系， 即在非国有企业中， 历史绩效反馈与隧道

行为的关系要强于国有企业。 如图 ２ 所示， 在企业未

出现绩效反馈时， 国有企业的隧道行为比非国有企业

严重， 但随着绩效期望差距逐渐增大， 非国有企业的

隧道行为逐渐赶超国有企业。 假设 Ｈ２ 得证。

表 ４ 企业所有制性质对绩效反馈与大股东

隧道行为之间关系的调节作用

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ６５４∗∗∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ５９８∗∗∗

（０􀆰 ０３２）

Ｃｓ
０􀆰 ４９８∗∗∗

（０􀆰 ０９１）
０􀆰 ４９８∗∗∗

（０􀆰 ０９１）

Ｄｅｂｔ
６􀆰 ５５２∗∗∗

（０􀆰 ２０２）
６􀆰 ０４３∗∗∗

（０􀆰 １９０）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００２）

Ｎｕｍｂｅｒ
０􀆰 ００８

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０１８

（０􀆰 ０１８）

Ｄａ
１􀆰 １８２∗∗∗

（０􀆰 １３２）
１􀆰 １８９∗∗∗

（０􀆰 １３２）

Ｄｄ
０􀆰 ００７

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ０１１

（０􀆰 ０３９）

Ｔｏｐ２
－０􀆰 ００８∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ００７
（０􀆰 ００４）

ＲＧＤＰ
－０􀆰 ０３３∗∗∗

（０􀆰 ０１１）
－０􀆰 ０３２∗∗∗

（０􀆰 ０１１）

Ｘｒｏａ２ ６５􀆰 １９８∗∗∗

（５􀆰 １２９）

Ｘｓｒｏａ
２􀆰 １３５∗∗∗

（０􀆰 ６７９）

Ｘｓｒｏａ２ ７５􀆰 ４７９∗∗∗

（５􀆰 ７８０）

Ｏｗｎｅｒ１
０􀆰 ４５３∗∗∗

（０􀆰 ０７７）
０􀆰 ４３６∗∗∗

（０􀆰 ０７５）

Ｘｒｏａ２×Ｏｗｎｅｒ１
－５５􀆰 ９９４∗∗∗

（１０􀆰 ６２２）

Ｘｓｒｏａ×Ｏｗｎｅｒ１
５􀆰 ３３８∗∗∗

（１􀆰 ２９８）

Ｘｓｒｏａ２×Ｏｗｎｅｒ１
－４４􀆰 ２９８∗∗∗

（１１􀆰 ９５２）

常数项
１５􀆰 ６６７∗∗∗

（０􀆰 ７０４）
１４􀆰 ３８６∗∗∗

（２􀆰 ９８０）

行业 控制 控制

年份 控制 控制

Ｒ２ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １５４

８０１
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续前表

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２）

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １５３ ０􀆰 １５２

Ｆ Ｖａｌｕｅ ８６􀆰 １８∗∗∗ ９０􀆰 ５７∗∗∗

观测值 １７ ９５６ １７ ９５６
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图 ２　 企业所有制对绩效反馈与大股东

隧道行为之间关系的调节作用

　 　 资料来源： 作者整理。

２􀆰 绩效反馈、 市场化程度与大股东隧道行为。
表 ５ 主要汇报了企业所在地区的市场化程度对绩

效反馈与大股东隧道行为之间关系的调节作用的检验

结果。 列 （１） 的结果表明， 社会绩效反馈的二次项

与市场化程度的交互项为负 （ β ＝ － １０􀆰 ８０２）， 且在

１％的显著性水平上显著 （ ｐ＜０􀆰 ０１）， 意味着市场化

程度削弱了社会绩效反馈与大股东隧道行为之间的正

Ｕ 型关系。 列 （２） 的结果表明， 历史绩效反馈的二

次项与市场化程度的交互项为负 （β ＝ －１３􀆰 ７３７）， 且

在 １％的显著性水平上显著 （ｐ＜０􀆰 ０１）， 意味着市场

化程度削弱了历史绩效反馈与大股东隧道行为之间的

正 Ｕ 型关系。 上述结果证实了市场化程度的提高削

弱了绩效反馈与大股东隧道行为间的正 Ｕ 型关系。
如图 ３ 所示， 不同市场化程度下绩效反馈与大股东隧

道行为的关系从高到低依次为低市场化程度、 中等市

场化程度和高市场化程度。 假设 Ｈ３ 得证。

表 ５ 市场化程度对绩效反馈与大股东

隧道行为之间关系的调节作用

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ６４３∗∗∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ５８１∗∗∗

（０􀆰 ０３２）

Ｃｓ
０􀆰 ４８３∗∗∗

（０􀆰 ０９１）
０􀆰 ４７１∗∗∗

（０􀆰 ０９１）

Ｄｅｂｔ
６􀆰 ４４４∗∗∗

（０􀆰 ２０１）
５􀆰 ９３９∗∗∗

（０􀆰 １８９）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００２）

－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００２）

Ｎｕｍｂｅｒ
０􀆰 ００５

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０１８

（０􀆰 ０１８）

Ｄａ
１􀆰 １５２∗∗∗

（０􀆰 １３３）
１􀆰 １４７∗∗∗

（０􀆰 １３３）

Ｄｄ
０􀆰 ００２

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ００８

（０􀆰 ０３９）

Ｔｏｐ２
－０􀆰 ００６
（０􀆰 ００４）

－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００４）

ＲＧＤＰ
－０􀆰 ０７８∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ０７６∗∗∗

（０􀆰 ０１７）

Ｘｒｏａ２ ６７􀆰 ５７６∗∗∗

（５􀆰 １１４）

Ｘｓｒｏａ
１􀆰 ９９６∗∗∗

（０􀆰 ６６５）

Ｘｓｒｏａ２ ７７􀆰 ０４３∗∗∗

（５􀆰 ６１３）

Ｍａｒｋｅｔ
－０􀆰 ２０１∗∗∗

（０􀆰 ０２７）
－０􀆰 １９２∗∗∗

（０􀆰 ０２７）

Ｘｒｏａ２×Ｍａｒｋｅｔ
－１３􀆰 ７３７∗∗∗

（２􀆰 ３６１）

Ｘｓｒｏａ×Ｍａｒｋｅｔ
０􀆰 ４４６

（０􀆰 ３０２）

Ｘｓｒｏａ２×Ｍａｒｋｅｔ
－１０􀆰 ８０２∗∗∗

（２􀆰 ６９４）

常数项
１４􀆰 ４４９∗∗∗

（２􀆰 ９７４）
１３􀆰 ４９１∗∗∗

（２􀆰 ９７２）

所有制 控制 控制

行业 控制 控制

年份 控制 控制

Ｒ２ ０􀆰 １６２ ０􀆰 １６２

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １６０

Ｆ Ｖａｌｕｅ ７６􀆰 ６５∗∗∗ ８０􀆰 ４７∗∗∗

观测值 １７ ９５６ １７ ９５６

（四） 稳健性检验

为了检验实证研究得到结论的稳健性， 本研究从

以下几个方面进行了稳健性检验。
９０１
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图 ３　 市场化程度对绩效反馈与大股东

隧道行为之间关系的调节作用

　 　 资料来源： 作者整理。

１􀆰 绩效反馈的替代测量。
在对绩效反馈的测量中， 我们选择了总资产回报

率 （ＲＯＡ） 衡量企业的会计绩效， 并将其代入到社会

绩效反馈和历史绩效反馈的计算中， 从而得出本文的

社会绩效反馈指标 （Ｘｒｏａ） 和历史绩效反馈指标

（Ｘｓｒｏａ）。 相对于 ＲＯＡ， ＲＯＥ 与股东权益的相关性更

大， ＲＯＥ 所代表的绩效反馈结果对于大股东隧道行

为以及大股东与中小股东的博弈的影响更大， 因此，
本文用企业的 ＲＯＥ 重新计算了社会绩效反馈指标

（Ｘｒｏｅ） 和历史绩效反馈指标 （Ｘｓｒｏｅ）， 经过回归检

验， 结果与前文一致。 另外， 对于社会绩效反馈指

标 （Ｘｓｒｏａ）， 也有部分学者选用企业所在行业均值

进行计算， 本文将均值计算的社会绩效反馈指标

（Ｘｓｒｏａ１） 替换掉中位数计算的指标， 经回归验证，
结果与上述结论一致。 如表 ６ 所示， 无论是用 ＲＯＥ
替换还是通过行业均值计算得到的结果中， 绩效反馈

一次项系数不显著， 二次项系数显著， 更验证了本文

的结论， 即两者之间的关系呈现出对称轴为 ｙ 轴的正

Ｕ 型曲线。 因此， 绩效反馈的不同测量方式不会对本

文结论造成实质性影响， 本文的结果是稳健的。
２􀆰 固定效应回归。
为了避免出现遗漏变量的问题， 本文通过固定效

应回归的方法检验模型的稳健性。 检验结果如表 ７ 所

示， 社会绩效反馈和历史绩效反馈的二次项系数依然

显著为正， 证明绩效反馈与大股东隧道行为之间仍然

保持对称轴为 ｙ 轴的 Ｕ 型曲线， 与本文得到的结果

一致， 因此本文的结果是稳健的。

表 ６ 绩效反馈替代测量稳健性回归结果

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２） （３）

控制变量 控制 控制 控制

Ｘｒｏｅ
－０􀆰 ２３１
（０􀆰 ３１８）

Ｘｒｏｅ２
１３􀆰 ２８２∗∗∗

（１􀆰 ０８４）

Ｘｓｒｏｅ
８􀆰 ４５８

（１􀆰 ３６８）

Ｘｓｒｏｅ２
６７􀆰 ９９６∗

（３５􀆰 ５３３）

Ｘｓｒｏａ１
４􀆰 ２２２

（４􀆰 ３７３）

Ｘｓｒｏａ１２ １５１􀆰 ５７５∗∗∗

（４５􀆰 ０９１）

常数项
１４􀆰 ３９０∗∗∗

（２􀆰 ９７９）
１４􀆰 ７９３∗∗∗

（２􀆰 ９８４）
１４􀆰 ７６２∗∗∗

（２􀆰 ９８９）

所有制 控制 控制 控制

行业 控制 控制 控制

年份 控制 控制 控制

Ｒ２ ０􀆰 １５７ ０􀆰 １５４ ０􀆰 １５３

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １５２ ０􀆰 １５１

Ｆ Ｖａｌｕｅ ７９􀆰 ２０∗∗∗ ７７􀆰 ７９∗∗∗ ７７􀆰 ０５∗∗∗

观测值 １７ ９５６ １７ ９５６ １７ ９５６

表 ７ 固定效应稳健性回归结果

变量
Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ

（１） （２）

控制变量 控制 控制

Ｘｓｒｏａ
０􀆰 ５８１

（０􀆰 ６４４）

Ｘｓｒｏａ２ ４１􀆰 ０３６∗∗∗

（４􀆰 ９４７）

Ｘｒｏａ２ ３１􀆰 ６５９∗∗∗

（４􀆰 ２７５）

Ｒ２ ０􀆰 ０８５ ０􀆰 ０８５

Ｆ Ｖａｌｕｅ ３２􀆰 ６６∗∗∗ ３３􀆰 ６４∗∗∗

观测值 １７ ９５６ １７ ９５６

３􀆰 内生性问题。
考虑到绩效反馈与大股东隧道行为之间可能存在

反向因果带来的内生性问题， 本文参考了潘爱玲等

（２０２１） ［４４］关于绩效反馈工具变量的选取， 选择滞后

０１１
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一期的绩效反馈作为工具变量， 使用两阶段最小二乘

法 （２ＳＬＳ） 解决可能出现的内生性问题。 由于主效

应涉及平方项， 无法进行过度识别检验， 因此本文只

展示第一阶段的 Ｆ 检验结果。 从表 ８ 可知， 拒绝了

自变量外生的假设， 即绩效反馈是内生的。 从表 ９ 结

果可知， 第一阶段的 Ｆ 统计量远大于 １０， 证明不存

在弱相关问题， 第二阶段的回归结果仍然满足 Ｕ 型

曲线关系， 与本文的结论无显著差异。

表 ８ 绩效反馈的内生性检验

Ｘｓｒｏａ Ｘｒｏａ

Ｄｕｒｂｉｎ ｔｅｓｔ ５７􀆰 ８６０（ｐ＝ ０􀆰 ００） １６􀆰 ５２２（ｐ＝ ０􀆰 ００）

Ｗｕ⁃Ｈａｕｓｍａｎ ｔｅｓｔ ５７􀆰 ９２３（ｐ＝ ０􀆰 ００） １６􀆰 ４９６（ｐ＝ ０􀆰 ００）

表 ９ 绩效反馈的 ２ＳＬＳ 检验结果

变量
２ＳＬＳ 第一阶段

Ｘｓｒｏａ Ｘｒｏａ

工具变量 ０􀆰 １４４ ０􀆰 ２５０

控制变量 控制 控制

Ｆ Ｖａｌｕｅ １ ８５９􀆰 ８６（ｐ＝ ０􀆰 ００） ３ ６９１􀆰 １８（ｐ＝ ０􀆰 ００）

样本量 １５ ３９６ １５ ３９６

Ｒ２ ０􀆰 １０８ ０􀆰 １９３

２ＳＬＳ 第一阶段

（１） （２）

Ｘｓｒｏａ２
２００􀆰 ３３２∗∗∗

（１８􀆰 ５５４）

Ｘｒｏａ２
１１５􀆰 ２８５∗∗∗

（１２􀆰 ５５９）

控制变量 控制 控制

样本量 １５ ４３６ １５ ４３６

Ｒ２ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 １４５

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文以 ２０１１—２０２０ 年中国 Ａ 股上市公司的数据，
实证检验绩效反馈对大股东隧道行为的影响及其过程

中企业所有制性质和市场化程度的调节效应， 得出如

下主要研究结论。
第一， 绩效反馈与大股东隧道行为之间的关系呈

现显著的正 Ｕ 型。 我们在实证检验中发现并获得证

实： 作为影响大股东隧道行为的重要因素， 当企业出

现正向绩效反馈且绩效期望差距逐渐扩大时， 大股东

进行隧道行为所能够获取的高于违规操作成本的纵向

利差便呈现出不断上升的增长趋势。 在这种情况下，
受到正向绩效反馈激励的大股东往往更容易采取隧道

行为攫取不正当利益； 当企业面临负向绩效反馈时，
尽管受限于更加严格的机构监管， 但现有环境下大股

东仍然更倾向于利用隧道行为将经营亏损向中小投资

者转嫁以便尽可能地摆脱财务危机， 且这一行为动机

是随着绩效期望差距的扩大而不断增强。 基于这一实

证研究结果得出关于绩效反馈与大股东隧道行为之间

呈现显著正 Ｕ 型关系的研究结论， 揭示了绩效反馈

对大股东隧道行为的影响机理， 从而可以为监管机构

制定防范大股东隧道行为的政策和上市公司管理规程

提供理论依据。
第二， 国有企业属性起到削弱绩效反馈与大股东

隧道行为之间 Ｕ 型关系的作用。 我们研究发现： 一

方面， 不同于国有企业， 自负盈亏的经营模式和利润

最大化的经营目标导致非国有企业， 当发生正向绩效

反馈或负向绩效反馈时， 对绩效反馈的敏感度更高，
大股东展开隧道行为的内在驱动力更强； 另一方面，
由于国有企业特殊的经济地位和社会属性， 监管机构

对国有企业的监管强度和监管力度往往大于非国有企

业， 所以非国有企业绩效反馈诱发的大股东隧道行为

被揭露的风险概率和违规成本就相对较低， 因此， 在

非国有企业中， 反映绩效反馈与隧道行为之间的关系

比在国有企业中更强。 这样， 关于企业股权结构是影

响绩效反馈与大股东隧道行为关系的重要调节变量的

假设得到证实， 由此得到国有企业属性对绩效反馈与

大股东隧道行为之间 Ｕ 型关系起到削弱作用的研究

结论， 拓展了制度理论应用领域的边界， 能够为企业

经营管理中通过增大国有资产份额以规避大股东隧道

行为的实践提供理论依据。
第三， 提高企业所在地区市场化程度对绩效反馈

与大股东隧道行为之间的 Ｕ 型关系具有削弱作用。
一般而言， 企业所在地区市场化程度越高， 企业内外

部的监管强度就越大， 融资环境也就越完善。 我们的

实证检验结果也证实： 充裕的资金保障和稳健的筹资

渠道所提供的信贷支持显著降低了大股东陷入财务困

境、 引发隧道行为的实际概率， 显示出市场化程度越

高， 企业绩效反馈与大股东隧道行为之间关系越弱的

迹象。 这证实了市场化程度是影响绩效反馈与大股东

隧道行为之间关系的重要调节变量， 在此基础上得出

提高市场化程度对绩效反馈与大股东隧道行为之间的

Ｕ 型关系具有削弱作用的研究结论， 为进一步探讨市
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场化程度、 绩效反馈和大股东隧道行为之间的关系及

其规律性铺平了道路。
（二） 管理启示

无疑， 我们从上述主要研究结论中不难得到如下

主要管理启示， 并依次提出一些具有某种针对性的初

浅建议。
第一， 企业绩效反馈可以作为监管机构防范大股

东隧道行为的重要预警和监管指标。 作为影响大股东

判断收益－风险博弈结果的核心因素， 绩效反馈一定

程度上反映了大股东隧道行为发生的时机和概率。 可

见， 以绩效反馈作为监测指标构建大股东隧道行为的

预警机制， 不仅能够弥补并提升现有监管实时性滞

后、 准确性不足的短板， 还能显著增强监管的前瞻

性、 针对性和有效性。
第二， 将非国有企业作为监管的主要对象， 合理

分配不同股权结构企业间的监管资源。 据研究结果可

知， 非国有企业的绩效反馈更容易诱发大股东的隧道

行为。 基于此， 以出现严重绩效反馈偏离的非国有企

业为监督管理的重点对象， 有针对性地将监察资源在

国有和非国有企业中进行合理调配， 并在公司股权结

构中适当引入部分国资， 借助国有资产监管体系及国

有资产流失惩罚的威慑作用， 充分发挥国有资产在非

国有企业中的正向影响和导向指引， 从而尽可能地提

升现有监管的弱效应， 为上市公司的中小股东提供权

益保障。
第三， 将低市场化地区的企业作为监管的主要对

象， 合理配置不同市场化地区间的监管资源并进行有

针对性的政策扶持。 根据本文研究， 可知市场化程度

是影响绩效反馈和大股东隧道行为关系的调节变量，

即市场化程度越高， 绩效反馈与隧道行为的关系越

弱。 基于此， 一方面， 监管部门应加大对低市场化地

区存在绩效反馈企业大股东行为的监察力度和管理强

度； 另一方面， 政府可以拓展低市场化地区企业的融

资渠道， 加大信贷支持， 通过使发生绩效落差的企业

依规得到所需资源， 避免陷入财政困境的大股东为转

移亏损诱发隧道行为。
（三） 局限与展望

本研究不仅探讨了绩效反馈对大股东隧道行为的

影响， 还识别了企业股权结构和市场化程度对该影响

机制的调节效应。 虽然所得结论为监管机构防治大股

东隧道行为的工作实践提供了理论基础和文献依据，
但研究内容和框架结构仍存在一定局限， 需要在未来

展开进一步探究。 其一， 绩效反馈的指标选择上， 本

研究证明了 ＲＯＡ 计算得到的财务绩效反馈对隧道行

为的影响， 未来可以考虑将市场份额、 ＣＥＯ 绩效以

及多种财务指标合成计算得到的绩效反馈纳入分析框

架， 拓展绩效反馈对隧道行为的机制研究。 其二， 调

节变量的选取上， 尽管本文引入了企业所有制和市场

化程度作为影响绩效反馈与大股东隧道行为的内外部

调节变量， 但仍存在诸如董事特质、 董事长与 ＣＥＯ
两职合一以及其他利益相关者行为特征等组织情景或

环境因素。 未来研究可将上述因素作为调节变量， 进

一步探讨影响机理的边界条件。 其三， 样本范围选择

上， 本文主要是以中国上市公司为研究样本的数据来

源展开实证探究并得出相关结论。 而不同的制度环境

和文化背景也会对绩效反馈下大股东的隧道行为选择

产生显著差异性影响。 基于此， 未来研究可利用不同

国家的样本数据对该影响机理进行补充和修正。
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制造业企业智能化转型影响企业业绩实证研究
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岳宇君 顾　 萌
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［摘　 要］ 基于制造业企业实证检验证实： 制造业企业智能化转型通过竞争战略对企业业绩产生
影响。 笔者以 ２０１３—２０１９ 年中国大陆沪深 Ａ 股上市制造业企业研究样本的有效数据， 在构建基准回
归模型、 中介效应模型的基础上， 采用固定效应模型、 动态面板模型及工具变量法， 实证检验了制造
业企业智能化转型对包含每股收益、 总资产收益率在内的企业业绩的影响及竞争战略、 内部控制在其
中的作用。 检验结果证实： 制造业企业智能化转型提高了企业业绩； 差异化战略、 成本领先战略均中
介了制造业企业智能化转型对企业业绩的正向影响； 内部控制在制造业企业智能化转型通过差异化战
略、 成本领先战略对企业业绩的积极影响具有正向调节效应。 本研究通过实证检验智能化转型如何影
响制造业企业业绩， 揭示了智能化转型与企业业绩内在联系的机理， 所得结论拓展了现有关于智能化
转型、 企业业绩方面的学术探讨边际， 为企业通过智能化转型提升业绩提供了理论依据。

［关键词］ 智能化转型　 企业业绩　 差异化战略　 成本领先战略　 内部控制
［中图分类号］ Ｆ２７２　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２３） ０２－０１１４－１５

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ｔｅｓｔ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ， ｉｔ ｉｓ ｃｏｎｆｉｒｍｅｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ
ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｈａｓ ａｎ ｉｍｐａｃｔ ｏｎ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｔｈｒｏｕｇｈ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｖｅ
ｓｔｒａｔｅｇｉｅｓ􀆰 Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ ｖａｌｉｄ ｄａｔａ ｏｆ ｔｈｅ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｓａｍｐｌｅ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｌｉｓｔｅｄ ｉｎ Ｓｈａｎｇｈａｉ ａｎｄ
Ｓｈｅｎｚｈｅｎ Ａ⁃ｓｈａｒｅｓ ｉｎ Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｍａｉｎｌａｎｄ ｆｒｏｍ ２０１３ ｔｏ ２０１９， ａｎｄ ｏｎ ｔｈｅ ｂａｓｉｓ ｏｆ ｃｏｎｓｔｒｕｃｔｉｎｇ ｔｈｅ ｂｅｎｃｈｍａｒｋ
ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ ｍｏｄｅｌ ａｎｄ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｍｅｄｉａｒｙ ｅｆｆｅｃｔ ｍｏｄｅｌ， ｔｈｅ ａｕｔｈｏｒ ｅｍｐｉｒｉｃａｌｌｙ ｔｅｓｔｓ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ
ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｏｎ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ， ｉｎｃｌｕｄｉｎｇ ｅａｒｎｉｎｇｓ ｐｅｒ ｓｈａｒｅ ａｎｄ ｒｅｔｕｒｎ
ｏｎ ｔｏｔａｌ ａｓｓｅｔｓ， ａｎｄ ｔｈｅ ｒｏｌｅ ｏｆ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｖｅ ｓｔｒａｔｅｇｙ ａｎｄ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｉｎ ｉｔ， ｕｓｉｎｇ ｔｈｅ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔ ｍｏｄｅｌ，
ｄｙｎａｍｉｃ ｐａｎｅｌ ｍｏｄｅｌ ａｎｄ ｉｎｓｔｒｕｍｅｎｔａｌ ｖａｒｉａｂｌｅ ｍｅｔｈｏｄ􀆰 Ｔｈｅ ｔｅｓｔ ｒｅｓｕｌｔｓ ｃｏｎｆｉｒｍ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ
ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｈａｓ ｉｍｐｒｏｖｅｄ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ； ｄｉｆｆｅｒｅｎｔｉａｔｉｏｎ ｓｔｒａｔｅｇｙ ａｎｄ ｃｏｓｔ ｌｅａｄｅｒｓｈｉｐ
ｓｔｒａｔｅｇｙ ｂｏｔｈ ｍｅｄｉａｔｅ ｔｈｅ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｏｎ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ
ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ； ｉｎｔｅｒｎａｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｈａｓ ａ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｍｏｄｅｒａｔｉｎｇ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｔｈｒｏｕｇｈ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔｉａｔｉｏｎ
ｓｔｒａｔｅｇｙ ａｎｄ ｃｏｓｔ ｌｅａｄｅｒｓｈｉｐ ｓｔｒａｔｅｇｙ ｉｎ ｔｈｅ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ􀆰 Ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ
ｅｍｐｉｒｉｃａｌｌｙ ｅｘａｍｉｎｅｓ ｈｏｗ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｆｆｅｃｔｓ ｔｈｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｏｆ ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ，
ｒｅｖｅａｌｓ ｔｈｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｎｄ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ，
ａｎｄ ｔｈｅ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎｓ ｄｒａｗｎ ｅｘｐａｎｄ ｔｈｅ ｅｘｉｓｔｉｎｇ ａｃａｄｅｍｉｃ ｄｉｓｃｕｓｓｉｏｎ ｍａｒｇｉｎ ｏｎ ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｎｄ
ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ， ｐｒｏｖｉｄｉｎｇ ａ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｂａｓｉｓ ｆｏｒ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｔｏ ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅｉｒ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｔｈｒｏｕｇｈ
ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｉｎｔｅｌｌｉｇｅｎｔ ｔｒａｎｓｆｏｒｍａｔｉｏｎ 　 Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ 　 Ｄｉｆｆｅｒｅｎｔｉａｔｉｏｎ ｓｔｒａｔｅｇｙ 　 Ｃｏｓｔ
ｌｅａｄｅｒｓｈｉｐ ｓｔｒａｔｅｇｙ　 Ｉｎｔｅｒｎａｌ ｃｏｎｔｒｏｌ
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一、 引言

为了抓住以智能技术、 “智能＋” 为主要驱动力

的转型升级机遇， 众多企业积极开展智能化转型： 通

过引入智能技术实现设计、 生产、 管理及销售等的智

能化， 提高要素配置效率， 增强竞争力， 实现利润增

长 （李婉红和王帆， ２０２２［１］ ）。 企业智能化转型是多

维的： 产品智能化可以利用用户的海量数据及时调整

产品功能或形式， 突破原有产品的使用范围， 因而使

新的智能化产品边界不再明确； 服务智能化使服务具

有融合性、 价值可视化等， 为用户提供个性化的解决

方案； 流程智能化有助于打破不同创新阶段之间的界

限， 提高运营效率和管理质量， 创造新的客户体验；
商业模式智能化可以增强或改进现有商业模式， 以及

开发新的商业模式， 提高企业的灵活性和敏捷性等；
组织智能化有助于促进跨职能协作， 帮助组织成员形

成长期和相对稳定的统一认识， 提高解决复杂业务的

能力 （Ｂａｎａｌｉｅｖａ 和 Ｄｈａｎａｒａｊ， ２０１９［２］ ）。 智能化转型

重塑企业的信息结构、 管理模式、 运营机制及生产流

程等， 着力实现订单、 采购、 库存及客户关系等管理

的智能化， 注重提供优质、 安全的产品， 创造新的消

费业态， 拓宽消费渠道， 促进消费升级， 体现着

“技能有偏” 的特征 （邵婧婷， ２０１９［３］； Ｂａｑａｅｅ 和

Ｆａｒｈｉ， ２０１９［４］）。
目前学术界对智能化转型的研究， 大多着眼于智

能化转型的动因及智能化转型对企业所带来的影响。
企业之所以选择开展智能化转型， 主要是为了降低企

业开发、 生产、 运营、 维护及管理等方面的成本， 促

进组织结构和生产经营流程的优化升级 （王兵和王

启超， ２０１９［５］）。 智能化转型对企业的明显影响是可

以克服资本和劳动力限制， 激励组织向高弹性的结构

模式升级， 完成适应性强和敏捷性要求高的复杂任务

（Ｓｕｓｓａｎ 和 Ａｃｓ， ２０１７［６］； 温湖炜和钟启明， ２０２１［７］ ）。
目前论及智能化转型与企业业绩之间关系的相关研究

成果中， 已有结论认为： 智能化转型能够促进企业内

部分工的优化、 生产运营效率的提高、 价值创造模式

的改变及管理信息可视化的实现等 （ Ｎａｄｋａｒｎｉ 和

Ｐｒüｇｌ， ２０２１［８］）； 通过改善创新模式、 提高创新能力

及降低创新风险可以影响企业业绩 （邓悦和蒋琬仪，
２０２２［９］）。 当然与之不同的是， 也有学者的结论认为

智能化转型对企业业绩的影响存在动态性、 滞后性及

异质性 （宣旸和张万里， ２０２１［１０］； 占华等， ２０２２［１１］ ）。

那么， 企业智能化转型与其业绩之间到底存在怎样的

内在关联呢？ 二者相互影响的机理究竟又是什么呢？
本文通过实证检验对此进行深入的探究和揭示。

二、 文献综述与研究假设

（一） 企业智能化转型与其业绩之间的关系

企业智能化转型是指企业利用智能技术对其产

品、 服务、 流程及组织等进行转型， 实现部分或全部

要素、 环节的智能化， 从而实现动态感知、 交互和执

行的过程 （Ｂａｑａｅｅ 和 Ｆａｒｈｉ， ２０１９［４］ ）。 其内涵在于，
企业智能化转型促进其业务流程和生产方式的重组和

转型， 改变价值创造的路径， 从而提升业绩。 通过智

能化转型， 企业可以升级或开发智能产品或服务， 加

快产品或服务的创新， 探索新的市场机会， 建立竞争

优势， 从而提高市场份额和营业收入， 为企业带来业

绩回报； 改造升级运营流程， 构建智能决策系统和管

控系统， 提高决策的准确性和及时性， 从而降低运营

成本， 提高运营效率， 强化核心业务优势， 驱动企业

业绩提升 （宣旸和张万里， ２０２１［１０］）。
智能化转型促进企业内部系统之间的信息交换，

增强企业信息集成能力， 使企业更容易与各利益相关

者进行沟通； 增强企业挖掘和整合内外部信息的能

力， 使企业对前瞻性技术更加敏感， 并从市场、 商业

模式及技术等方面促进企业创新 （孟凡生和赵刚，
２０１８［１２］）。 智能化有助于打破企业内部不同环节、 模

块和部门之间的 “数据孤岛”， 要求企业优化内外部

生态， 实现更好的生态整合， 提高企业成本管理、 资

源配置及环境响应等的效率。 在创新方面， 借助智能

平台， 创新主体的想法和成果可以以较低的成本实时

共享， 有助于相互激励， 使企业的创新行为具有明显

的正外部性 （高锡荣和王兴蓉， ２０２０［１３］）； 在人力方

面， 智能化推动先进机械设备对低端劳动力的替代，
增加对高学历劳动力的就业需求， 有助于优化企业的

人力资本结构 （Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｒｅｓｔｒｅｐｏ， ２０１８［１４］ ）； 在

知识方面， 智能化为部门之间、 员工之间的交流提供

了平台， 促进隐性知识的外溢， 并将隐性知识转化为

显性知识； 在协同方面， 智能化催生更多的网络化协

同生产模式， 可以实现内部研发设计与供应链管理之

间的协同， 扩大内部系统之间的信息共享， 促进自主

创新向产业协同创新的转变 （王毅和刘钾， ２０２１［１５］）。
在智能化转型下， 企业价值创造模式会发生变

化， 产业组织形式会发生重塑。 在内部， 企业的经营
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管理得到改善， 可以使企业的组织结构更加扁平化，
也可以使智能协作成为企业重要的生产组织模式

（Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｒｅｓｔｒｅｐｏ， ２０１９［１６］ ）； 企业对生产各个

环节的控制得到优化， 有助于减少劳动时间， 提高劳

动生产率， 降低生产成本 （顾丽敏和李嘉， ２０２０［１７］ ）；
实时监控生产状况， 及时有效地排查机器隐患， 降低

维修成本和时间成本， 提高生产效率。 在外部， 企业

可以更方便、 低成本地获取上下游反馈信息， 不仅有

助于根据不同的客户需求进行差异化生产， 还可以实

现与上下游企业的及时沟通， 加速了资源在企业间的

流动， 进而提高资源利用效率、 减少要素冗余， 降低

生产成本， 提高生产效率。 以产品为例， 企业可以及

时获取客户产品的使用、 退换货及售后服务等信息，
更准确地计算每个客户的消费习惯和消费特征， 通过

智能技术挖掘和分析市场信息， 构建销量预测、 市场

趋势模拟模型， 更准确地把握市场需求 （郑琼洁和

王高凤， ２０２１［１８］； 冯文娜和马佳琪， ２０２２［１９］ ）。 这

样， 企业可以更好地了解客户对产品的真实需求及满

意度， 提供更好的服务， 增强企业应对市场变化的能

力， 加快产品和技术的改进和升级， 有效实现生产与

需求的匹配和成本控制 （倪克金和刘修岩， ２０２１［２０］ ）。
显然， 智能化转型也有助于解决个性化定制与大规模

标准化生产之间的困境： 企业通过大规模、 多品种、
个性化的智能化生产， 可以满足客户不同的个性化需

求， 大大降低劳动力规模、 产品缺陷率及人力管理成

本等 （Ｎａｄｋａｒｎｉ 和 Ｐｒüｇｌ， ２０２１［８］）。
综上， 智能化转型可以帮助企业加强研发设计、

原材料采购、 产品制造及运营业务等各环节的沟通效

率， 实现精细化管理； 把握技术创新方向， 向协同创

新转型， 降低创新风险， 提高整体的创新能力； 优化

生产资源的配置， 以最佳的投入产出比， 进行标准化

生产、 智能化管理， 提高生产效率； 改进产品市场投

放， 提高市场销售竞争力； 对客户进行及时跟进， 提

升对客户的服务能力。 因而， 智能化转型有助于降低

生产成本、 管理成本及服务成本等， 降低创新风险、
运营风险等， 进而提升企业业绩。 基于此， 本文提出

研究假设 １：
Ｈ１： 制造业企业智能化转型正向影响企业业绩。
（二） 竞争战略的中介效应

需要进一步分析的问题是， 是否存在着一些因素会

显著影响智能化转型与企业业绩之间的关系。 本文认

为， 有必要对竞争战略的中介效应进行分析， 具体是考

虑差异化战略、 成本领先战略的中介效应。
１􀆰 差异化战略。
智能化转型可以促进企业在生产、 销售等环节使

用更多的智能技术， 使企业通过智能平台与客户、 供

应商等建立更紧密的联系 （Ｗａｒｇａｎｅｇａｒａ 和 Ｔａｍａｒａ，
２０１４［２１］）； 及时认识市场， 进行探索式学习， 形成对

产品 ／服务的差异化理解； 推动企业技术创新、 商业

模式创新， 通过改进产品、 提高产品独特性， 形成不

同于其他企业的竞争优势， 进而获得更大的市场份额

（杨德明和刘泳文， ２０１８［２２］ ）。 也就是说， 从企业整

体来看， 智能化转型使信息沟通更加便捷， 不仅会促

进技术创新， 还会提高经营管理效率， 形成差异化；
从企业竞争来看， 智能化转型有助于企业开发和生产

更加多样化、 更具特色的产品， 提高客户对产品的忠

诚度， 形成持续的竞争优势 （杨兴夏， ２０１７［２３］）。 通

过智能化转型， 企业可以在智能化产品上下功夫， 如

在产品中嵌入智能模块， 不仅使产品的功能更为强

大， 还可以通过产品收集数据 （肖静华和李文韬，
２０２０［２４］）。 当获得这些数据后， 企业可以分析出更多

信息， 有针对性地改进产品， 进一步增强竞争优势。
同时， 智能化转型赋予企业满足差异化的能力： 一是

智能化使企业与客户之间的沟通更加便捷， 二是智能

化使企业的研发能力更强， 三是智能化有效地降低了

企业的成本 （王泽宇， ２０２０［２５］）。 特别是第三点， 由

于客户需求不一样， 无法实现大规模生产， 企业需要

付出更多的人力、 物力， 导致 “高成本”， 困扰着产

品个性化的实现。 通过智能化转型， 企业能够及时响

应市场变化， 相对快速地调整企业产品 ／服务， 满足

市场需求； 更能应对市场竞争， 在满足个性化需求的

情况下， 实现规模化生产 （翟胜宝等， ２０２１［２６］）。 综

上， 在智能化转型下， 企业既能够提供有别于其他企

业的产品 ／服务， 也能够针对差异化的需求， 提供差

异化的产品 ／服务， 有助于品牌建设， 赢得更多客户，
带来竞争优势， 提升企业业绩。 基于此， 本文提出研

究假设 ２ａ：
Ｈ２ａ： 差异化战略在制造业企业智能化转型对企

业业绩的影响过程中发挥中介效应。
２􀆰 成本领先战略。
智能化促进了企业内部和外部的信息交流， 不仅

有助于降低上下游反馈信息的获取成本， 同时也降低
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信息搜索和知识共享的成本 （韩会朝和徐康宁，
２０２０［２７］）； 企业信息的智能采集和分析可以提高企业

生产管理的效率， 有助于降低市场交易成本、 库存成

本， 例如， 客户先发出采购申请， 企业智能平台收到

申请信息后才进行生产， 可以大大降低企业成本

（何小钢和朱国悦， ２０２１［２８］ ）； 借助智能化手段， 企

业可以发现成本控制的不利环节， 从而优化对具体环

节的控制， 加强冗余资源的处理， 提高资源利用率，
降低成本 （Ｂａｍｉａｔｚｉ 和 Ｋｉｒｃｈｍａｉｅｒ， ２０１４［２９］ ）； 生产、
加工、 物流、 仓储等系统的智能化， 可以大规模替代

企业的低端人力资本要素， 提高生产与需求的匹配效

率、 部门的协同效率， 有助于降低企业的整体成本

（张远和李焕杰， ２０２２［３０］）。 综上， 在智能化转型下，
企业成本降低， 利润相应地增加， 有助于提升企业业

绩。 基于此， 本文提出研究假设 ２ｂ：
Ｈ２ｂ： 成本领先战略在制造业企业智能化转型对

企业业绩的影响过程中发挥中介效应。
（三） 内部控制的调节效应

同时， 本文认为， 内部控制也会显著影响智能化

转型与企业业绩之间的关系。 这是因为企业的商业模

式或竞争战略会影响内部控制， 反过来， 内部控制也

会影响企业竞争战略的制定及其执行效果 （杨德明

和史亚雅， ２０１８［３１］）。
内部控制作为企业治理机制的重要组成部分， 构

成企业控制风险、 把握机会的核心能力， 贯穿于企业

发展的方方面面。 内部控制具有规范性， 在企业经营

管理中起着过程监督和制度引导的作用 （田丹等，
２０２２［３２］）。 确保经营管理目标的实现是内部控制的主

要目标， 提升企业业绩是内部控制的使命： 一是内部

控制可以有效限制管理层在会计方面的选择权， 促进

企业的合法合规经营； 二是内部控制可以促进企业科

学决策、 稳定经营， 增强企业可持续发展能力； 三是

内部控制有助于形成良好的文化和环境， 更有利于内

部控制目标的实现 （郑莉莉和刘晨， ２０２１［３３］ ）。 显

然， 内部控制质量高意味着企业建立起权威和规范的

规章制度， 通过有效的权力制衡机制、 严格的决策流

程及内部监督制度合理配置管理层的责权利， 从而使

管理层能够根据企业的经营状况进行合理的规划， 更

加真实地预测未来的业务量， 做出更加合理的经营决

策 （伊力奇等， ２０２０［３４］）。
内部控制不仅可以通过预防风险来减少企业业绩

损失， 还可以通过提高企业能力来提高业绩： 一是内

部控制质量高有助于遏制管理层机会主义行为的发

生， 改善股东与管理层之间的代理冲突， 降低委托代

理成本， 提高企业业绩； 二是内部控制质量高有助于

调动企业员工的积极性、 主动性及创造性， 提高工作

效率， 提高企业业绩； 三是内部控制质量高有助于提

高企业会计信息披露质量， 缓解融资约束， 降低融资

成本， 提高企业业绩 （曾建中， ２０２２［３５］）。 同时， 内

部控制与竞争战略有着天然的密切关系， 可以保证竞

争战略目标的实现： 内部控制质量高可以抑制企业的

低效投资， 通过优化竞争战略选择， 提高竞争战略实

施效率； 及时有效地识别竞争战略中的风险， 制定企

业各级风险应对策略， 降低风险对企业业绩的影响；
降低竞争战略目标与实施脱节的风险， 提高组织结构

调整的效率和效果， 节约学习成本和试错成本， 提高

企业业绩 （武恒光等， ２０２０［３６］）。
综上， 内部控制质量高可以为智能化转型提供基

础保障， 规范企业内部各职能部门的业务流程运作，
有效约束管理层的自利行为， 提高企业决策的科学性

和生产经营的稳定性， 降低智能化转型中的相关风

险， 提高决策执行的效率与效果， 及时反馈决策的实

际实施情况， 整体上提升企业业绩。 基于此， 本文提

出研究假设 ３：
Ｈ３： 内部控制在制造业企业智能化转型对企业

业绩的影响过程中发挥正向调节效应。

三、 研究设计

（一） 样本选取及数据来源

由于 ２０１５ 年 《中国制造 ２０２５》 发布， 向前推两

年， 更能代表我国制造业企业智能化转型 “从无到

有” 的过程， 所以本文选取 ２０１３—２０１９ 年沪深 Ａ 股

制造业上市企业为研究样本。 为了提高研究数据的质

量， 剔除相关财务数据缺失和模糊不清、 样本期间发

生重大资产重组和主营业务变动及 ＳＴ、 ∗ＳＴ 类制造

业企业。 为了真实反映制造业企业的情况， 保留总体

样本数据的细节， 最终获得 ９ ３５５ 个 “企业－年度”
观测值 （共 ２ ０９５ 家样本企业）。 智能化转型数据是

利用 ｐｙｔｈｏｎ 软件从上海证券交易所、 深圳证券交易

所官方网站制造业企业年报中抓取， 并进行加工、 整

理、 分析得来； 财务数据、 公司治理数据等主要来自

ＣＳＭＡＲ 数据库， 且将所有连续变量进行了上下 １％的
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缩尾 （ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ） 处理。
（二） 研究变量的选择

１􀆰 被解释变量。
企业业绩 （Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ）。 选取每股收益 （ＥＰＳ）

和总资产收益率 （ＲＯＡ） 分别来衡量， 其中使用净利

润与其已发行总股票数之比来计算每股收益， 使用净

利润与总资产之比来计算总资产收益率 （李倩和焦

豪， ２０２１［３７］； 王晓艳和温东子， ２０２０［３８］ ）。 在稳健

型检验中， 选取净资产收益率 （ＲＯＥ） 来衡量企业

业绩， 并使用企业净利润与平均净资产之比来计算。
２􀆰 解释变量。
智能化转型 （ＡＩ）。 选取智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 来

衡量制造业企业智能化转型的 “量”； 选取虚拟变量

智能化程度指数 （ ＡＩ ＿ Ｄ） 来衡量智能化转型的

“度”， 进行稳健性检验。 其中， ＡＩ＿Ｉ、 ＡＩ＿Ｄ 数据是

通过文本分析法获取的， 步骤为 （倪克金和刘修岩，
２０２１［２０］）： 第一步， 根据 《新一代人工智能发展规

划》 《国家新一代人工智能标准体系建设指南》 《智
能制造发展规划 （２０１６—２０２０ 年） 》 等综合分析、
筛选、 确定 ８６ 个智能技术类关键词 （包括人工智

能、 深度学习、 机器感知、 生物识别、 情感计算、 自

然语言处理等） 和 ２８ 个智能化转型关键词 （包括智

能识别、 智能制造、 主动制造等）。 第二步， 通过

ｐｙｔｈｏｎ 爬虫模块， 从沪深证券交易所官网收集、 整理

企业年报。 第三步， 识别提取每个企业每年智能化关

键词、 智能技术关键词的肯定表达， 并剔除非本企业

的 “智能化转型” 关键词 （如股东、 供应商、 客户

等简介中含有的）， 生成关键词计数统计的面板数

据。 第四步， 使用第 ｉ 个样本企业第 ｔ 年的智能化关

键词统计次数与第 ｔ 年样本总体统计数的比值， 生成

该企业当年的智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ）。 第五步， 若企业

当年智能化关键词和智能化技术关键词统计都小于当

年总体样本中位数， 则 ＡＩ＿Ｄ 为 ０； 当关键词统计只有

一个小于当年总体样本中位数时， 则 ＡＩ＿Ｄ 为 １； 当关

键词统计都大于当年总体样本中位数， 则 ＡＩ＿Ｄ 为 ２。
３􀆰 中介变量 （Ｓｔｒａｔｅｇｙ）。
差异化战略 （Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ）。 参考宋玉禄和陈欣

（２０２０） ［３９］的研究， 选取销售毛利率 （Ｍｌｖ） 和流动

资产周转率 （ Ｌｉｑ） 来分别衡量企业的差异化战略。
其中， 使用企业当年毛利 （营业收入与营业成本之

差） 与营业收入之比来计算销售毛利率， 使用企业

当年主营业务收入净额与平均流动资产总额之比来计

算流动资产周转率。 销售毛利率 （Ｍｌｖ）、 流动资产

周转率 （Ｌｉｑ） 的值越大， 说明制造业企业差异化战

略程度越高。
成本领先战略 （Ｃｏｓｔ）。 参考杨德明和刘泳文

（２０１８） ［２２］的研究， 选取主营营业成本与销售费用之

和除以销售收入来衡量企业的成本领先战略。 成本领

先战略 （Ｃｏｓｔ） 的值越小， 说明制造业企业成本领先

战略程度越高。
４􀆰 调节变量。
内部控制 （ ＩＣ）。 参考陈红等 （ ２０１８） ［４０］ 的研

究， 选取迪博内部控制与风险管理数据库 （ＤＩＢ） 提

供的内部控制指数来衡量。
５􀆰 控制变量 （Ｃｏｎｔｒｏｌｓ）。
为了 减 小 回 归 模 型 的 误 差， 参 考 孙 健 等

（２０１７） ［４１］、 张秋实和张莉芳 （２０２１） ［４２］ 的研究， 选

择以下指标作为控制变量： 经济增长 （ＧＤＰ）、 主营

业务增长 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 企业全要素生产率 （ＴＦＰ）、 企

业规模 （ Ｓｉｚｅ）、 产权性质 （ Ｓｔａｔｅ）、 资产负债率

（Ｌｅｖ）、 总资产周转率 （ＴＯ）、 人力资本密度 （ＥＩ）、
固定资产密度 （ＦＩ）、 总资产密度 （ Ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ）、 独立

董事占比 （ ＩＤ）、 两职合一 （Ｓａｍｅ）、 管理层持股比

例 （ＭＨ）、 高管激励 （ＭＰ）、 政府补贴 （ＧＳ）、 上市

年龄 （Ａｇｅ） 等。 控制变量不仅涵盖反映制造业企业

运营的重要经济变量， 还包括反映企业商业模式的重

要变量， 以及影响企业内部控制的变量。
具体变量定义如表 １ 所示。

表 １ 变量定义

变量名称 变量符号 变量定义

被解释变量
每股收益 ＥＰＳ 净利润 ／ 总股数

总资产收益率 ＲＯＡ 净利润 ／ 总资产

解释变量
智能化指数 ＡＩ＿Ｉ 当年企业智能化关键词计数的行业占比

智能化程度指数 ＡＩ＿Ｄ 见 “２􀆰 解释变量” 部分， 分别取 ０、 １ 和 ２
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续前表

变量名称 变量符号 变量定义

中介变量

销售毛利率 Ｍｌｖ （主营营业收入－主营营业成本） ／ 营业收入

流动资产周转率 Ｌｉｑ 主营营业收入 ／ 平均流动资产期末总额

成本领先战略 Ｃｏｓｔ （主营营业成本＋主营销售费用） ／ 销售收入

调节变量 内部控制 ＩＣ 迪博内部控制指数

控制变量

经济增长 ＧＤＰ 企业所在城市当年相对于上年 ＧＤＰ 的增长率

主营业务增长 Ｇｒｏｗｔｈ （主营业务收入－上年主营业务收入） ／ 上年主营业务收入

全要素生产率 ＴＦＰ ＬＰ 法计算企业当年全要素生产率

企业规模 Ｓｉｚｅ ｌｎ（总资产）

产权性质 Ｓｔａｔｅ 虚拟变量， 若是国企取 １， 否则取 ０

资产负债率 Ｌｅｖ 总负债 ／ 总资产

总资产周转率 ＴＯ 营业收入 ／ 总资产

人力资本密度 ＥＩ 年末员工人数 ／ 营业收入 （百万元）

固定资产密度 ＦＩ 固定资产总额 ／ 营业收入

总资产密度 Ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ 总资产 ／ 营业收入

独立董事占比 ＩＤ 独立董事人数 ／ 董事会人数

两职合一 Ｓａｍｅ 虚拟变量， 若董事长与总经理同为一人取 １， 否则取 ０

管理层持股比例 ＭＨ 年末管理层持股数 ／ 企业总股数

高管激励 ＭＰ ｌｎ（高管收入）

政府补贴 ＧＳ 政府补贴 ／ 主营业务收入

上市年龄 Ａｇｅ ｌｎ（当年年份－上市年份＋１）

（三） 研究模型

结合本文所提出的假设， 参考 Ｂａｒｏｎ 和 Ｋｅｎｎｙ
（１９８６） ［４３］、 杨德明和刘泳文 （２０１８） ［２２］ 的研究， 将

基准回归模型构建为：

Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅｉｔ ＝α０＋α１ＡＩｉｔ＋ ∑ ｊ
β ｊＣｏｎｔｒｏｌｓ ｊｉｔ＋δｔ＋μｉ＋εｉｔ

（１）

为检验竞争战略的中介效应， 参考温忠麟和叶宝

娟 （２０１４） ［４４］的研究， 在模型 （１） 的基础上， 构建

如下中介效应模型：

Ｓｔｒａｔｅｇｙｉｔ ＝α０＋α１ＡＩｉｔ＋ ∑ ｊ
β ｊＣｏｎｔｒｏｌｓ ｊｉｔ＋δｔ＋μｉ＋εｉｔ

（２）
Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅｉｔ ＝α０＋α１ＡＩｉｔ＋α２Ｓｔｒａｔｅｇｙｉｔ

＋ ∑ ｊ
β ｊＣｏｎｔｒｏｌｓ ｊｉｔ＋δｔ＋μｉ＋εｉｔ （３）

其中， ｉ 为企业个体， ｔ 为年份， ｊ 为主要控制变量个

数； Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ｊ 为第 ｊ 个控制变量， δｔ、 μｉ、 εｉｔ分别为行

业固定效应、 年度固定效应及随机误差项。

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 报告了主要变量的描述性统计结果。 每股收

益 （ＥＰＳ） 的最大值和最小值分别为 ２􀆰 ４２０ ０ 和

－１􀆰 ２６０ ０， 总资产收益率 （ＲＯＡ） 的最大值和最小值

分别为 ０􀆰 １９１ ８ 和－０􀆰 ２２８ ２， 表明样本企业之间的盈

利能力具有明显的差异， 且样本内存在一定数量的亏

损企业。 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的均值和中位数分别为

０􀆰 ０００ ７、 ０􀆰 ０００ ３， 智能化程度指数 （ＡＩ＿Ｄ） 的均值

和中位数为 １􀆰 ４６４ １、 ２， 表明智能化转型已成为制造

业企业的共识， 而不同制造业企业在智能化转型方面

存在一定的差异。 其他变量的统计结果均在合理范围

内， 不再赘述。
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表 ２ 描述性统计

变量 均值 标准差 最小值 中位数 最大值

ＥＰＳ ０􀆰 ３２５ ２ ０􀆰 ５００ ３ －１􀆰 ２６０ ０ ０􀆰 ２３０ ０ ２􀆰 ４２０ ０

ＲＯＡ ０􀆰 ０３７ １ ０􀆰 ０５８ １ －０􀆰 ２２８ ２ ０􀆰 ０３４ ８ ０􀆰 １９１ ８

ＡＩ＿Ｉ ０􀆰 ０００ ７ ０􀆰 ００１ ３ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ３ ０􀆰 ０１９ ３

ＡＩ＿Ｄ １􀆰 ４６４ １ ０􀆰 ８７０ ２ ０􀆰 ０００ ０ ２􀆰 ０００ ０ ２􀆰 ０００ ０

Ｍｌｖ ０􀆰 ２８１ ７ ０􀆰 １６４ ０ ０􀆰 ００６ ４ ０􀆰 ２５２ １ ０􀆰 ８０６ ２

Ｌｉｑ １􀆰 ２１６ ０ ０􀆰 ８０９ ３ ０􀆰 ２１６ ８ １􀆰 ０１５ ２ ５􀆰 ００１ ３

Ｃｏｓｔ ０􀆰 ８０１ ２ ０􀆰 １１３ ２ ０􀆰 ４４９ ０ ０􀆰 ８１５ ６ １􀆰 ０３８ ２

ＧＤＰ ０􀆰 ０７７ １ ０􀆰 ０５１ ７ －０􀆰 １２９ ８ ０􀆰 ０８３ ６ ０􀆰 ２０６ ８

Ｇｒｏｗｔｈ ０􀆰 １６９ ０ ０􀆰 ４０８ ５ －０􀆰 ５４３ ６ ０􀆰 １０１ ９ ２􀆰 ８８４ ９

ＴＦＰ １３􀆰 ５５６ ０ ０􀆰 ９５７ ４ ６􀆰 ０１３ ９ １３􀆰 ５４１ ５ １７􀆰 ７５６ ０

Ｓｉｚｅ ９􀆰 ６０５ ９ ０􀆰 ５０３ ６ ８􀆰 ６６４ ８ ９􀆰 ５４１ ８ １１􀆰 ４１０ ４

Ｓｔａｔｅ ０􀆰 ３０７ ７ ０􀆰 ４６１ ６ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ｌｅｖ ０􀆰 ４０１ ５ ０􀆰 １９１ ４ ０􀆰 ０６０ ２ ０􀆰 ３９１ ８ ０􀆰 ８９５ ６

ＴＯ ０􀆰 ６３１ ３ ０􀆰 ３７１ １ ０􀆰 ０７６ ３ ０􀆰 ５５３ １ ２􀆰 ５０２ ０

ＥＩ １􀆰 ３９０ ４ ０􀆰 ９２１ １ ０􀆰 ０６８ １ １􀆰 ２０５ ３ ５􀆰 ６８８ ８

ＦＩ ０􀆰 ４８０ ６ ０􀆰 ４３０ ７ ０􀆰 ００５ ４ ０􀆰 ３７０ １ ３􀆰 ７６４ １

Ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ ２􀆰 １５６ １ １􀆰 ４７５ ６ ０􀆰 ３９８ ５ １􀆰 ８０７ ９ １３􀆰 ０９６ ３

ＩＤ ０􀆰 ３７５ ７ ０􀆰 ０５３ ９ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ３３３ ３ ０􀆰 ５７１ ４

Ｓａｍｅ １􀆰 ７１４ ８ ０􀆰 ４５１ ５ １􀆰 ０００ ０ ２􀆰 ０００ ０ ２􀆰 ０００ ０

ＭＨ ０􀆰 ０７５ ４ ０􀆰 １３７ ４ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ００３ ４ ０􀆰 ５７９ ８

ＭＰ ６􀆰 ２８３ １ ０􀆰 ２９２ ８ ５􀆰 ６４３ ４ ６􀆰 ２６７ ８ ７􀆰 １５８ １

ＧＳ ０􀆰 ０１３ ２ ０􀆰 ０１７ ２ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ００７ ４ ０􀆰 １０５ ７

Ａｇｅ ０􀆰 ９５３ ４ ０􀆰 ２８３ ７ ０􀆰 ４７７ １ ０􀆰 ９５４ ２ １􀆰 ４３１ ４

（二） 企业智能化转型对其业绩影响的主回归

分析

综合本文制造业企业面板数据的特点， 通过 Ｆ
检验、 Ｂ⁃Ｐ 检验及 Ｈａｕｓｍａｎ 检验， 初步选择固定效应

模型。 以固定效应模型检验数据的序列相关和异方差

问题， 结果表明， 不存在序列相关但存在异方差问

题。 由于 Ｈａｕｓｍａｎ 检验的前提为不存在自相关和异

方差， 重新使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 法的 Ｈａｕｓｍａｎ 检验抽样

１ ０００次检验。 最终， 确定选择稳健标准误的双向

（个体、 时间） 固定效应模型。 使用模型 （１）， 进行

企业智能化转型对其业绩影响的主回归分析， 结果如

表 ３ 所示。 列 （１） 为使用每股收益 （ＥＰＳ） 量化企

业业绩的回归结果， 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为

８􀆰 ９１０ ８， 在 ５％的水平上显著； 列 （３） 为使用总资

产收益率 （ＲＯＡ） 量化企业业绩的回归结果， 智能化

指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ２４２ ５， 在 １％的水平上显

著。 列 （２） 为模型 （１） 中加入每股收益一阶滞后

项 （Ｌ􀆰 ＥＰＳ） 的回归结果， 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系

数为 ８􀆰 ７７９ １， 在 １０％的水平上显著； 列 （４） 为模

型 （１） 中加入总资产收益率一阶滞后项 （ Ｌ􀆰 ＲＯＡ）
的回归结果， 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ５３４ ４，
在 １％的水平上显著。 上述结果表明， 制造业企业智

能化转型正向影响企业业绩， 研究假设 Ｈ１ 得到

验证。

表 ３ 企业智能化转型对其业绩影响的主回归分析

（１） （２） （３） （４）

ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
８􀆰 ９１０ ８∗∗

（２􀆰 ０６）
８􀆰 ７７９ １∗

（１􀆰 ７７）
１􀆰 ２４２ ５∗∗∗

（３􀆰 ０５）
１􀆰 ５３４ ４∗∗∗

（３􀆰 ５８）

０２１
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续前表

（１） （２） （３） （４）

ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

Ｌ􀆰 ＥＰＳ
０􀆰 １５１ ６∗∗∗

（７􀆰 １０）

Ｌ􀆰 ＲＯＡ
０􀆰 ０５７ ９∗∗∗

（４􀆰 ６７）

ＧＤＰ
０􀆰 １１１ ８
（１􀆰 ６０）

０􀆰 １１３ ０
（１􀆰 ４８）

０􀆰 ００３ ２
（０􀆰 ５１）

０􀆰 ００６ ８
（０􀆰 ９９）

Ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０６６ ２∗∗∗

（７􀆰 １３）
０􀆰 ０９０ ３∗∗∗

（８􀆰 ０５）
０􀆰 ００６ ６∗∗∗

（７􀆰 ７０）
０􀆰 ００７ ６∗∗∗

（７􀆰 ５８）

ＴＦＰ
０􀆰 ２６４ ８∗∗∗

（１６􀆰 ３６）
０􀆰 ２４２ ７∗∗∗

（１３􀆰 ２３）
０􀆰 ０３６ ３∗∗∗

（１８􀆰 ３５）
０􀆰 ０３３ ５∗∗∗

（１４􀆰 ８８）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ００６ ４
（０􀆰 １８）

－０􀆰 ０３８ ７
（－０􀆰 ９０）

－０􀆰 ０４２ ９∗∗∗

（－１１􀆰 ０７）
－０􀆰 ０４５ ５∗∗∗

（－９􀆰 ９９）

Ｓｔａｔｅ
０􀆰 ０２０ ４
（０􀆰 ６２）

－０􀆰 ０２２ １
（－０􀆰 ６４）

－０􀆰 ０００ ４
（－０􀆰 １４）

－０􀆰 ００２ ０
（－０􀆰 ６４）

Ｌｅｖ
－０􀆰 １８０ １∗∗∗

（－３􀆰 ６９）
－０􀆰 １４９ ４∗∗∗

（－２􀆰 ６１）
－０􀆰 ０３７ ４∗∗∗

（－７􀆰 ６５）
－０􀆰 ０３５ ８∗∗∗

（－６􀆰 １２）

ＴＯ
０􀆰 １０３ ８∗∗∗

（３􀆰 １９）
０􀆰 ０８８ ７∗∗

（２􀆰 ４５）
０􀆰 ０１８ ３∗∗∗

（５􀆰 ７２）
０􀆰 ０１９ ５∗∗∗

（４􀆰 ９９）

ＥＩ
０􀆰 ０３８ ６∗∗∗

（４􀆰 ６３）
０􀆰 ０３５ ８∗∗∗

（３􀆰 ５５）
０􀆰 ００２ ６∗∗

（２􀆰 ４３）
０􀆰 ００２ ３∗

（１􀆰 ６８）

ＦＩ
－０􀆰 ０５９ ０∗∗∗

（－２􀆰 ８９）
－０􀆰 ０７８ ５∗∗∗

（－３􀆰 ０３）
－０􀆰 ００２ ６
（－１􀆰 ２２）

－０􀆰 ００５ ２∗∗

（－２􀆰 ３０）

Ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００ ７
（０􀆰 １１）

０􀆰 ００６ ９
（０􀆰 ９０）

－０􀆰 ０００ １
（－０􀆰 １２）

０􀆰 ０００ ３
（０􀆰 ３３）

ＩＤ
－０􀆰 ００８ ８
（－０􀆰 ０８）

０􀆰 ００８ ８
（０􀆰 ０７）

－０􀆰 ０１５ ６∗

（－１􀆰 ８２）
－０􀆰 ０１４ ９
（－１􀆰 ５３）

Ｓａｍｅ
０􀆰 ００５ ８
（０􀆰 ５９）

－０􀆰 ０００ １
（－０􀆰 ０１）

０􀆰 ００１ ０
（０􀆰 ９０）

－０􀆰 ０００ ７
（－０􀆰 ５２）

ＭＨ
０􀆰 ０３１ ９
（０􀆰 ７５）

－０􀆰 ０１４ ２
（－０􀆰 ３１）

０􀆰 ００６ ９
（１􀆰 ６３）

０􀆰 ０００ １
（０􀆰 ０２）

ＭＰ
０􀆰 １４６ ０∗∗∗

（４􀆰 ７４）
０􀆰 １３７ ９∗∗∗

（３􀆰 ７６）
０􀆰 ０１２ ９∗∗∗

（５􀆰 １６）
０􀆰 ０１３ ２∗∗∗

（４􀆰 ５９）

ＧＳ
１􀆰 １７４ ０∗∗∗

（３􀆰 ８８）
１􀆰 ２６９ ６∗∗∗

（３􀆰 １９）
０􀆰 １７９ ６∗∗∗

（５􀆰 １５）
０􀆰 ２０６ ３∗∗∗

（５􀆰 ０６）

Ａｇｅ
－０􀆰 ４９６ １∗∗∗

（－１２􀆰 ６５）
－０􀆰 ３１７ ４∗∗∗

（－５􀆰 ８７）
－０􀆰 ０２３ ７∗∗∗

（－６􀆰 １５）
－０􀆰 ０１６ ０∗∗∗

（－２􀆰 ９１）

常数项
－３􀆰 ８００ ６∗∗∗

（－１２􀆰 ６６）
－３􀆰 ２３３ ３∗∗∗

（－８􀆰 ７７）
－０􀆰 ０９２ ９∗∗∗

（－３􀆰 ５９）
－０􀆰 ０３９ ３
（－１􀆰 ２４）

行业与年度 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ６ ９６２ ９ ３５５ ６ ９６２

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３５８ ３ ０􀆰 ３８０ １ ０􀆰 ５４３ ７ ０􀆰 ５４１ ９

　 　 注： 括号内为 ｔ 值； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平

上显著。 下同。

（三） 内生性检验和稳健性检验

１􀆰 引入工具变量。
考虑到企业智能化转型对其业绩的影响可能会

受到内生性问题的困扰， 本文利用两阶段最小二乘

法 （ ２ＳＬＳ） 进行内生性检验 （徐远彬和卢福财，
２０２１［４５］）。 选择 《中国电子信息产业统计年鉴》 中

的 “信息技术服务收入” （ ＩＩＣ） 作为工具变量， 使

用企业所在省份当年信息技术服务收入的全国占比来

衡量信息技术服务收入 （ ＩＩＣ）。 信息技术服务收入

（ ＩＩＣ） 与智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 相关性较高 （相关系数

为 ０􀆰 １０５ ０， 在 １％的水平上显著）， 符合工具变量选

择标准。 使用两阶段最小二乘法， 进行回归， 结果如

表 ４ 所示。 列 （１） 为使用每股收益 （ＥＰＳ） 量化企

业业绩的回归结果， 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为

７９􀆰 ７７０ ４， 在 １％的水平上显著； 列 （２） 为使用总资

产收益率 （ＲＯＡ） 量化企业业绩的回归结果， 智能化

指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １６􀆰 ８６３ ０， 在 １％的水平上显

著。 从回归结果可以看出， 研究结论是稳健的。

表 ４ 引入工具变量的稳健性检验

（１） （２）

ＥＰＳ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
７９􀆰 ７７０ ４∗∗∗

（２􀆰 ８３）
１６􀆰 ８６３ ０∗∗∗

（５􀆰 ４６）

常数项
－４􀆰 ０６１ ７∗∗∗

（－３４􀆰 ４７）
－０􀆰 ３９１ ３∗∗∗

（－３６􀆰 ３８）

控制变量 控制 控制

行业与年度 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３６９ １ ０􀆰 ５１７ ３

２􀆰 替换解释变量。
使用虚拟变量智能化程度指数 （ＡＩ＿Ｄ） 来衡量

制造业企业智能化转型， 重新进行回归， 结果如表 ５
中列 （１）、 列 （２） 所示。 列 （１） 为使用每股收益

（ＥＰＳ） 量化企业业绩的回归结果， 智能化程度指数

（ＡＩ＿Ｄ） 的系数为 ０􀆰 ００３ ６， 在 １０％的水平上显著；
列 （２） 为使用总资产收益率 （ＲＯＡ） 量化企业业绩

的回归结果， 智能化程度指数 （ ＡＩ ＿Ｄ） 的系数为

０􀆰 ０００ ６， 在 １０％的水平上显著。 从回归结果可以看

出， 研究结论也是稳健的。
３􀆰 替换被解释变量。
使用股东视角下财务指标净资产收益率 （ＲＯＥ）

１２１
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来量化企业业绩， 以规避企业盈余管理问题。 重新进

行回归， 结果如表 ５ 中列 （３） 所示。 智能化指数

（ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ２􀆰 ２７２ ０， 在 １％的水平上显著， 表

明研究结论依然是稳健的。

表 ５ 替换核心变量的稳健性检验

替换解释变量 替换被解释变量

（１） （２） （３）

ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＥ

ＡＩ＿Ｄ
０􀆰 ００３ ６∗

（２􀆰 ２０）
０􀆰 ０００ ６∗

（２􀆰 ４３）

ＡＩ＿Ｉ
２􀆰 ２７２ ０∗∗∗

（３􀆰 ０５）

常数项
－３􀆰 ７８７ ０∗∗∗

（－１４􀆰 １２）
－０􀆰 ２４４ ４∗∗∗

（－８􀆰 ８２）
－０􀆰 ２４６ ３∗∗∗

（－４􀆰 １２）

控制变量 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３６４ ７ ０􀆰 ５４９ ２ ０􀆰 ５４３ ７

（四） 竞争战略的中介效应检验

１􀆰 差异化战略。
以销售毛利率 （Ｍｌｖ） 来衡量企业差异化战略，

通过模型 （１）、 模型 （２） 和模型 （３）， 进行中介

效应检验， 结果如表 ６ 所示。 列 （１） 智能化指数

（ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ８􀆰 ９１０ ８， 在 ５％的水平上显著； 列

（２） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ２􀆰 ４０６ ６， 在 ５％
的水平上显著； 列 （３） 销售毛利率 （Ｍｌｖ） 的系数

为 ０􀆰 ８５４ ２， 在 １％的水平上显著， 表明间接效应显

著。 而列 （３） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为６􀆰 ８５５ １，
不显著， 表明直接效应不显著。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验显示，
９５％置信区间不包括 ０， 中介效应值显著为正。 结果

表明， 以每股收益量化企业业绩下完全中介效应显

著。 列 （４） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ２４２ ５，
在 １％的水平上显著； 列 （５） 智能化指数 （ＡＩ＿ Ｉ）
的系数为 ２􀆰 ４０６ ６， 在 ５％的水平上显著； 列 （６） 销

售毛利率 （Ｍｌｖ） 的系数为 ０􀆰 １１５ ３， 在 １％的水平上

显著， 表明间接效应显著。 而列 （６） 智能化指数

（ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ０􀆰 ９６５ ０， 在 ５％的水平上显著， 表

明直接效应显著。 ２􀆰 ４０６ ６×０􀆰 １１５ ３ 和 ０􀆰 ９６５ ０ 同号，
表明为部分中介效应， 中介效应占总效应的比例为

（２􀆰 ４０６ ６×０􀆰 １１５ ３） ／ １􀆰 ２４２ ５ ＝ ２２􀆰 ３３％。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检

验显示， ９５％置信区间不包括 ０， 中介效应值显著为

正。 结果表明， 以总资产收益率量化企业业绩下， 为

占比 ２２􀆰 ３３％的部分中介效应显著。 上述结果表明，
差异化战略在制造业企业智能化转型对企业业绩的影

响过程中发挥中介效应， 研究假设 Ｈ２ａ 得到验证。

表 ６ 差异化战略的中介效应检验 （以销售毛利率衡量差异化战略）

每股收益 总资产收益率

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＥＰＳ Ｍｌｖ ＥＰＳ ＲＯＡ Ｍｌｖ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
８􀆰 ９１０ ８∗∗

（２􀆰 ０６）
２􀆰 ４０６ ６∗∗

（２􀆰 ３２）
６􀆰 ８５５ １
（１􀆰 ５０）

１􀆰 ２４２ ５∗∗∗

（３􀆰 ０５）
２􀆰 ４０６ ６∗∗

（２􀆰 ３２）
０􀆰 ９６５ ０∗∗

（２􀆰 １６）

Ｍｌｖ
０􀆰 ８５４ ２∗∗∗

（７􀆰 ３６）
０􀆰 １１５ ３∗∗∗

（１０􀆰 ４４）

常数项
－３􀆰 ８００ ６∗∗∗

（－１２􀆰 ６６）
－０􀆰 ０１３ ７
（－０􀆰 １５）

－３􀆰 ７８８ ９∗∗∗

（－１２􀆰 ４１）
－０􀆰 ０９２ ９∗∗∗

（－３􀆰 ５９）
－０􀆰 ０１３ ７
（－０􀆰 １５）

－０􀆰 ０９１ ３∗∗∗

（－３􀆰 ５１）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３５８ ３ ０􀆰 ２７６ ７ ０􀆰 ３７８ ９ ０􀆰 ５４３ ７ ０􀆰 ２７６ ７ ０􀆰 ５７７ ６

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 中介效应检验

中介效应值
７􀆰 ７４７ ２∗∗∗

（１􀆰 ０１）
１􀆰 １５８ ６∗∗∗

（０􀆰 １５）

９５％置信区间 ［５􀆰 ６６６ １， ９􀆰 ７６５ ８］ ［０􀆰 ８７８ ９， １􀆰 ４４１ ９］

抽样次数 １ ０００ １ ０００

２２１
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　 　 以流动资产周转率 （Ｌｉｑ） 来衡量企业差异化战

略， 通过模型 （１）、 模型 （２） 和模型 （３） 进行中

介效应检验， 结果如表 ７ 所示。 列 （１） 智能化指数

（ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ８􀆰 ９１０ ８， 在 ５％的水平上显著； 列

（２） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ６６６ ０， 在 １％
的水平上显著； 列 （３） 流动资产周转率 （ Ｌｉｑ） 的

系数为 ０􀆰 １４４ ５， 在 ５％的水平上显著， 表明间接效应

显著。 而列 （ ３） 智能化指数 （ ＡＩ ＿ Ｉ） 的系数为

８􀆰 ８８１ １， 在 ５％的水平上显著， 表明直接效应显著。
１􀆰 ６６６ ０×０􀆰 １４４ ５ 和 ８􀆰 ８８１ １ 同号， 表明为部分中介

效应， 中介效应占总效应的比例为 （ １􀆰 ６６６ ０ ×
０􀆰 １４４ ５） ／ ８􀆰 ９１０ ８ ＝ ２􀆰 ７％。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验显示， ９５％
置信区间不包括 ０， 中介效应值显著为正。 结果表

明， 以每股收益量化企业业绩下， 为占比 ２􀆰 ７％的部

分中介效应显著。 列 （４） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系

数为 １􀆰 ２４２ ５， 在 １％的水平上显著； 列 （５） 智能化

指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ６６６ ０， 在 １％的水平上显著；
列 （６） 流动资产周转率 （Ｌｉｑ） 的系数为 １􀆰 １０５ ０，
在 １％的水平上显著， 表明间接效应显著。 而列 （６）
智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ２３９ ２， 在 １％的水平

上显著， 表明直接效应显著。 １􀆰 ６６６ ０ × ０􀆰 １０５ ０和

１􀆰 ２３９ ２ 同号， 表明是部分中介效应， 中介效应占总

效应的比例为 （１􀆰 ６６６ ０×０􀆰 １０５ ０） ／ １􀆰 ２４２ ５ ＝ １４％。
Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验显示， ９５％置信区间不包括 ０， 中介效

应值显著为正。 结果表明， 以总资产收益率量化企业

业绩下， 为占比 １４％的部分中介效应显著。 上述结

果亦表明， 差异化战略在制造业企业智能化转型对企

业业绩的影响过程中发挥中介效应， 研究假设 Ｈ２ａ
得到验证。

表 ７ 差异化战略的中介效应检验 （以流动资产周转率衡量差异化战略）

每股收益 总资产收益率

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＥＰＳ Ｌｉｑ ＥＰＳ ＲＯＡ Ｌｉｑ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
８􀆰 ９１０ ８∗∗

（２􀆰 ０６）
１􀆰 ６６６ ０∗∗∗

（２􀆰 ２０）
８􀆰 ８８１ １∗∗

（２􀆰 ０４）
１􀆰 ２４２ ５∗∗∗

（３􀆰 ０５）
１􀆰 ６６６ ０∗∗∗

（２􀆰 ２０）
１􀆰 ２３９ ２∗∗∗

（３􀆰 ０３）

Ｌｉｑ
０􀆰 １４４ ５∗∗

（２􀆰 ４０）
１􀆰 １０５ ０∗∗∗

（３􀆰 ００）

常数项
－３􀆰 ８００ ６∗∗∗

（－１２􀆰 ６６）
０􀆰 ４６９ ５
（０􀆰 ９４）

－３􀆰 ７７９ ７∗∗∗

（－１２􀆰 ６３）
－０􀆰 ０９２ ９∗∗∗

（－３􀆰 ５９）
０􀆰 ４６９ ５
（０􀆰 ９４）

－０􀆰 ０９０ ６∗∗∗

（－３􀆰 ５１）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３５８ ３ ０􀆰 ５４６ １ ０􀆰 ３５９ ７ ０􀆰 ５４３ ７ ０􀆰 ５４６ １ ０􀆰 ５４５ ３

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 中介效应检验

中介效应值
５􀆰 ４２９ ７∗∗∗

（０􀆰 ７１）
０􀆰 ４４１ ６∗∗∗

（０􀆰 ８４）

９５％置信区间 ［６􀆰 ９５７ ９， ４􀆰 １３６ ６］ ［ ０􀆰 ６０３ ３， ０􀆰 ２７５ １］

抽样次数 １ ０００ １ ０００

　 　 ２􀆰 成本领先战略。
通过模型 （１）、 模型 （２） 和模型 （３）， 进行

成本领先战略 （Ｃｏｓｔ） 中介效应检验， 结果如表 ８ 所

示。 列 （１） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 ８􀆰 ９１０ ８，
在 ５％的水平上显著； 列 （２） 智能化指数 （ＡＩ＿ Ｉ）
的系数为－１􀆰 ５７７ ９， 不显著； 列 （３） 成本领先战略

（Ｃｏｓｔ） 的系数为－１􀆰 １２６ ２， 在 １％的水平上显著， 结

合 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果， 表明间接效应显著。 而列

（３） 智能化指数 （ＡＩ＿ Ｉ） 的系数为 ７􀆰 １３３ ７， 不显

著， 表明直接效应不显著。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验显示， ９５％
置信区间不包括 ０， 中介效应值显著为正。 结果表

明， 以每股收益量化企业业绩下， 为完全中介效应显

著。 列 （４） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ２４２ ５，
在 １％的水平上显著； 列 （５） 智能化指数 （ＡＩ＿ Ｉ）
的系数为－１􀆰 ５７７ ９， 不显著； 列 （６） 成本领先战略

（Ｃｏｓｔ） 的系数为－０􀆰 １５３ １， 在 １％的水平上显著， 结

３２１
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合 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果， 表明间接效应显著。 而列

（６） 智能化指数 （ＡＩ＿Ｉ） 的系数为 １􀆰 ００１ ０， 在 １０％
的水平上显著， 表明直接效应显著。 （ －１􀆰 ５７７ ９） ×
（－０􀆰 １５３ １） 和 １􀆰 ００１ ０ 同号， 表明为部分中介效应，
中介效应占总效应的比例为 （－１􀆰 ５７７ ９）×（－０􀆰 １５３ １） ／
１􀆰 ２４２ ５ ＝ １９􀆰 ４４％。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验显示， ９５％置信区

间不包括 ０， 中介效应值显著为正。 结果表明， 以总

资产收益率量化企业业绩下， 为占比 １９􀆰 ４４％的部分

中介效应显著。 上述结果表明， 成本领先战略在制造

业企业智能化转型对企业业绩的影响过程中发挥中介

效应， 研究假设 Ｈ２ｂ 得到验证。

表 ８ 成本领先战略的中介效应检验

每股收益 总资产收益率

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＥＰＳ Ｃｏｓｔ ＥＰＳ ＲＯＡ Ｃｏｓｔ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
８􀆰 ９１０ ８∗∗

（２􀆰 ０６）
－１􀆰 ５７７ ９
（－１􀆰 ２２）

７􀆰 １３３ ７
（１􀆰 ４４）

１􀆰 ２４２ ５∗∗∗

（３􀆰 ０５）
－１􀆰 ５７７ ９
（－１􀆰 ２２）

１􀆰 ００１ ０∗

（１􀆰 ９０）

Ｃｏｓｔ
－１􀆰 １２６ ２∗∗∗

（－８􀆰 ０３）
－０􀆰 １５３ １∗∗∗

（－１０􀆰 ３９）

常数项
－３􀆰 ８００ ６∗∗∗

（－１２􀆰 ６６）
１􀆰 ０８１ ５∗∗∗

（１４􀆰 ５１）
－２􀆰 ５８２ ７∗∗∗

（－８􀆰 ２４）
－０􀆰 ０９２ ９∗∗∗

（－３􀆰 ５９）
１􀆰 ０８１ ５∗∗∗

（１４􀆰 ５１）
０􀆰 ０７２ ６∗∗∗

（２􀆰 ６０）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３５８ ３ ０􀆰 ３０７ ２ ０􀆰 ３９０ ３ ０􀆰 ５４３ ７ ０􀆰 ３０７ ２ ０􀆰 ５９７ １

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 中介效应检验

中介效应值
１３􀆰 １４４ ５∗∗∗

（１􀆰 ９０）
１􀆰 ９８５ ３∗∗∗

（０􀆰 ３０）

９５％置信区间 ［９􀆰 ９０１ ９， １７􀆰 ２０４ ４］ ［１􀆰 ４９０ ６， ２􀆰 ６２４ ３］

抽样次数 １ ０００ １ ０００

（五） 内部控制的调节效应检验

表 ９ 报告了内部控制在 “智能化转型、 差异化

战略 （销售毛利率） 与制造业企业业绩” 中的调节

效应检验。 列 （１） 智能化指数与内部控制交乘项

（ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ） 的系数为 ０􀆰 ９１９ ３， 不显著。 列 （２） 和

列 （４） 差异化战略与内部控制交乘项 （Ｍｌｖ×ＩＣ） 的

系数分别为 ０􀆰 １３１ ５ 和 ０􀆰 ０１８ ２， 都在 １％的水平上显

著。 列 （３） 和列 （５） 智能化指数与内部控制交乘

项 （ＡＩ＿Ｉ× ＩＣ） 的系数分别为 ２􀆰 ２０９ ６ 和－ ０􀆰 ３７６ １，
都不显著； 差异化战略与内部控制交乘项 （Ｍｌｖ×ＩＣ）
的系数分别为 ０􀆰 １３０ ７ 和 ０􀆰 ０１８ ３， 都在 １％的水平上

显著。 上述结果表明， 内部控制显著的正向调节效应

存在于差异化战略对企业业绩的影响中， 研究假设

Ｈ３ 得到验证。

表 ９ 内部控制的调节效应检验 （以销售毛利率衡量差异化战略）

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｍｌｖ ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
１􀆰 ９２１ ６∗

（１􀆰 ６７）
７􀆰 １５７ ２∗∗∗

（４􀆰 ６４）
５􀆰 ９９０ ５∗∗

（３􀆰 ６７）
１􀆰 ００５ ６∗∗

（３􀆰 ５６）
１􀆰 ２０４ ２∗∗∗

（４􀆰 １０）

ＩＣ
０􀆰 ０００ ６
（０􀆰 ４２）

０􀆰 ０１４ １
（１􀆰 ６５）

０􀆰 ０１２ ７
（１􀆰 ５４）

－０􀆰 ０００ ５
（－０􀆰 ９５）

－０􀆰 ０００ ３
（－０􀆰 ５８）
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续前表

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｍｌｖ ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ
０􀆰 ９１９ ３
（１􀆰 １７）

２􀆰 ２０９ ６
（１􀆰 ７５）

－０􀆰 ３７６ １
（－１􀆰 ８９）

Ｍｌｖ
０􀆰 ７８２ ０∗∗∗

（６􀆰 ４７）
０􀆰 ７８２ ０∗∗∗

（６􀆰 ４６）
０􀆰 １０５ ７∗∗∗

（９􀆰 ８１）
０􀆰 １０５ ７∗∗∗

（９􀆰 ８２）

Ｍｌｖ×ＩＣ
０􀆰 １３１ ５∗∗∗

（３􀆰 ９０）
０􀆰 １３０ ７∗∗∗

（３􀆰 ８２）
０􀆰 ０１８ ２∗∗∗

（４􀆰 ４０）
０􀆰 ０１８ ３∗∗∗

（４􀆰 ４４）

常数项
－０􀆰 ０１３ ５
（－０􀆰 １５）

－３􀆰 ８０４ ８∗∗∗

（－１６􀆰 １０）
－３􀆰 ８０４ １∗∗∗

（－１６􀆰 ０８）
－０􀆰 ０９３ ４∗∗∗

（－５􀆰 ５７）
－０􀆰 ０９３ ５∗∗∗

（－５􀆰 ６０）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ２７６ ８ ０􀆰 ３８８ １ ０􀆰 ３７８ ３ ０􀆰 ５４１ ２ ０􀆰 ５９３ ８

　 　 表 １０ 报告了内部控制在 “智能化转型、 差异化

战略 （流动资产周转率） 与制造业企业业绩” 中的

调节效应检验。 列 （１） 智能化指数与内部控制交乘

项 （ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ） 的系数为 ３􀆰 １８７ ２， 在 １０％的水平上显

著。 列 （２） 和列 （４） 差异化战略与内部控制交乘

项 （Ｌｉｑ×ＩＣ） 的系数分别为 ０􀆰 ００４ ８ 和 ０􀆰 ０００ ８， 都

在 １０％的水平上显著。 列 （３） 和列 （５） 智能化指

数与内部控制交乘项 （ ＡＩ ＿ Ｉ × ＩＣ） 的系数分别为

４􀆰 １８６ １ 和 ０􀆰 １１２ ８， 分别在 ５％和 １０％的水平上显

著； 差异化战略与内部控制交乘项 （Ｌｉｑ×ＩＣ） 的系数

分别为 ０􀆰 ００６ ０ 和 ０􀆰 ０００ ７， 分别在 ５％和 １０％的水平

上显著。 上述结果表明， 内部控制发挥显著的正向调

节效应， 研究假设 Ｈ３ 得到验证。

表 １０ 内部控制的调节效应检验 （以流动资产周转率衡量差异化战略）

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｌｉｑ ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
１􀆰 ４３３ ３∗∗∗

（３􀆰 ６３）
８􀆰 ８５５ ０∗∗∗

（４􀆰 ６３）
６􀆰 ６３７ ８∗∗

（３􀆰 １６）
１􀆰 ２３４ ５∗∗

（３􀆰 ４１）
１􀆰 ２９４ ２∗∗

（３􀆰 ２８）

ＩＣ
０􀆰 ０１５ ５∗

（１􀆰 ４５）
０􀆰 ０４７ ８∗∗∗

（４􀆰 ９３）
０􀆰 ０４３ ３∗∗∗

（３􀆰 ８０）
０􀆰 ００４ ０∗∗∗

（４􀆰 ６８）
０􀆰 ００４ １∗∗∗

（３􀆰 ８３）

ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ
３􀆰 １８７ ２∗

（１􀆰 ４７）
４􀆰 １８６ １∗∗

（２􀆰 ６０）
０􀆰 １１２ ８∗

（１􀆰 ４５）

Ｌｉｑ
０􀆰 ０４８ ２∗∗∗

（１２􀆰 ４７）
０􀆰 ０４８ ９∗∗∗

（１２􀆰 ３６）
０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（－６􀆰 ６５）
０􀆰 ００５ ５∗∗∗

（－６􀆰 ８０）

Ｌｉｑ×ＩＣ
０􀆰 ００４ ８∗

（２􀆰 ０５）
０􀆰 ００６ ０∗∗

（２􀆰 ２６）
０􀆰 ０００ ８∗

（２􀆰 ３９）
０􀆰 ０００ ７∗

（２􀆰 １８）

常数项
－１􀆰 ００４ ２∗∗∗

（－７􀆰 ６２）
－３􀆰 ７７２ ６∗∗∗

（－１５􀆰 ０１）
－３􀆰 ７６９ １∗∗∗

（－１４􀆰 ９７）
－０􀆰 ０８９ ３∗∗∗

（－５􀆰 １８）
－０􀆰 ０８９ ４∗∗∗

（－５􀆰 ２３）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ７１０ １ ０􀆰 ４８６ ７ ０􀆰 ４１２ ６ ０􀆰 ４１２ ２ ０􀆰 ４６０ ２
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　 　 表 １１ 报告了内部控制在 “智能化转型、 成本领

先战略与制造业企业业绩” 中的调节效应检验。 列

（１） 智能化指数与内部控制交乘项 （ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ） 的系

数为－０􀆰 ４２７ ３， 在 ５％的水平上显著。 列 （２） 和列

（４） 成本领先战略与内部控制交乘项 （Ｃｏｓｔ×ＩＣ） 的

系数分别为 ０􀆰 ０７２ ０ 和 ０􀆰 １１６ ２， 都在 １０％的水平上

显著。 列 （３） 和列 （５） 智能化指数与内部控制交

乘项 （ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ） 的系数分别为 ０􀆰 ９３２ ９ 和 ０􀆰 ５３１ ６，
分别在 ５％和 １０％的水平上显著； 成本领先战略与内

部控制交乘项 （Ｃｏｓｔ× ＩＣ） 的系数分别为 ０􀆰 ０６９ １ 和

０􀆰 １５３ ８， 都在 １０％的水平上显著。 上述结果表明，
内部控制发挥显著的正向调节效应， 研究假设 Ｈ３ 得

到验证。

表 １１ 内部控制的调节效应检验 （成本领先战略）

（１） （２） （３） （４） （５）

Ｃｏｓｔ ＥＰＳ ＥＰＳ ＲＯＡ ＲＯＡ

ＡＩ＿Ｉ
－１􀆰 ６４６ ４∗∗

（－２􀆰 ０２）
７􀆰 ７９６ ５∗∗∗

（４􀆰 ４８）
６􀆰 ２８６ ９∗∗

（３􀆰 ４４）
１􀆰 ３７９ １∗∗∗

（２􀆰 ２６）
１􀆰 ０８８ ７∗∗∗

（２􀆰 ０７）

ＩＣ
－０􀆰 ００２ ６
（－０􀆰 ４４）

０􀆰 ３９３ ４∗∗

（３􀆰 ９２）
０􀆰 ３９４ ８∗

（３􀆰 ７１）
０􀆰 ０３７ ８∗

（２􀆰 ３４）
０􀆰 ０３８ ６∗

（２􀆰 ５１）

ＡＩ＿Ｉ×ＩＣ
－０􀆰 ４２７ ３∗∗

（－１􀆰 ２３）
０􀆰 ９３２ ９∗∗

（１􀆰 １９）
０􀆰 ５３１ ６∗

（１􀆰 ４５）

Ｃｏｓｔ
－０􀆰 ４６５ ８∗

（－１􀆰 ３７）
－０􀆰 ４１５ ２
（－１􀆰 ３４）

－０􀆰 ０９６ ３∗

（－２􀆰 ４２）
－０􀆰 ０９１ １
（－１􀆰 ２９）

Ｃｏｓｔ×ＩＣ
０􀆰 ０７２ ０∗

（１􀆰 ８３）
０􀆰 ０６９ １∗

（１􀆰 ８２）
０􀆰 １１６ ２∗

（２􀆰 ２６）
０􀆰 １５３ ８∗

（２􀆰 ３５）

常数项
１􀆰 ０８１ ３∗∗∗

（３９􀆰 ５３）
－３􀆰 ０８５ ７∗∗∗

（－２７􀆰 ７３）
－３􀆰 ０８６ ６∗∗∗

（－２７􀆰 ７１）
－０􀆰 ０５０ ６∗∗∗

（－６􀆰 １７）
－０􀆰 ０５１ ２∗∗∗

（－６􀆰 ２３）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制

行业与年度 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５ ９ ３５５

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ３２４ ８ ０􀆰 ５０２ ２ ０􀆰 ５０２ １ ０􀆰 ７０８ ５ ０􀆰 ７０８ ５

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文应用 ２０１３—２０１９ 年沪深 Ａ 股上市制造业企

业相关数据， 实证检验了企业智能化转型通过竞争战

略对其业绩的影响， 并考察了内部控制对这一关系的

调节效应， 得到以下主要研究结论：
第一， 制造业企业智能化转型能够有效提升其业

绩。 本研究将智能化转型作为解释变量， 检验其对企

业业绩的直接影响， 证实智能化转型能够提升企业业

绩， 佐证了智能化转型符合企业高质量发展的诉求。
智能化转型能够使企业在研发、 采购、 生产及服务等

环节获得帮助， 可以提高沟通效率、 创新能力、 生产

效率、 产品竞争力及客户服务能力等， 降低生产成

本、 管理成本及服务成本等， 从而提升企业业绩。
第二， 制造业企业智能化转型能够通过差异化战

略、 成本领先战略提升其业绩。 智能化转型能够通过

差异化战略推动企业业绩的提升， 表明智能化转型所

形成的差异化不容易被学习、 模仿。 智能化转型在成

本方面带来的效应是明显的， 智能化转型能够通过成

本领先战略推动企业业绩的提升印证了这一点。 显

然， 竞争战略的中介效应检验， 为制造业企业智能化

转型中选择合适的战略提供了理论依据。
第三， 内部控制在竞争战略的中介效应中具有显

著的正向调节效应。 本研究证实， 在竞争战略的中介

效应中， 内部控制显著的正向调节效应仅存在于差异

化战略对企业业绩的影响， 而在以流动资产周转率衡

量差异化战略、 成本领先战略中介效应中具有显著的
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正向调节效应。 表明内部控制会影响企业竞争战略的

制定及其执行效果， 内部控制质量较高的企业更能通

过智能化转型提升企业业绩。
（二） 管理启示

基于制造业企业智能化转型对其业绩影响的研究

结论， 获得以下管理启示：
第一， 制造业企业应深化智能化转型， 提升整体

智能化水平。 企业应注重智能化转型的系统性， 逐步

将智能技术嵌入企业生产运营中， 适时对现有资源进

行智能化改造， 持续对企业经营管理进行智能化转

型。 企业应通过竞争战略将智能化转型落到实处， 并

充分发挥其对企业业绩的提升效应。 例如， 推进智能

化的同时， 促进技术创新， 切实地生产出更多满足不

同需求的、 更具竞争力的差异化产品 ／服务， 对提升

企业业绩形成长期影响； 借助智能化转型， 从生产、
销售、 管理等方面降低企业成本。

第二， 制造业企业应结合智能化转型实际， 选择

合适的竞争战略。 企业进行智能化转型时， 应提前做

好战略规划。 兼具成本领先与差异化， 是借助智能化

转型更好地获得竞争优势的必要选择。 企业应积极进

行技术创新、 效率提高等， 实现差异化， 形成更稳

定、 更长期的竞争门槛； 利用智能技术的精准分析，
找出各业务环节成本控制的不足之处， 实现更精准的

成本控制； 借助智能信息平台， 充分挖掘各类信息，

积极学习先进的成本控制手段与方法， 缩小与行业领

先企业在成本控制方面的差距。
第三， 制造业企业应加强内部控制建设， 为智能

化转型提供支持。 面对智能化转型， 企业应从内部控

制的主要要素入手， 弥补现行内部控制体系存在的不

足， 加强内部控制制度建设， 确保内部控制的运行效

率， 更好地提高内部控制水平。 同时， 企业应增强战

略定位与管理层预期的有效性与合理性， 正确把握外

部环境的变化， 尝试用智能化思维进行组织创新和制

度创新； 加强企业信息系统的整合， 通过智能化转型

实现决策所需数据共享， 完善内部控制。
（三） 局限与展望

本研究力求在研究设计和实施过程中保持科学严

谨， 深入探讨了企业智能化转型对其业绩的影响， 但

仍存在一定的局限性。 未来可以从以下两个方面进行

拓展研究： 第一， 本文是通过文本分析法获得智能化

指数、 智能化程度指数来衡量智能化转型， 未来可以

考虑企业内部生产、 运营等智能化转型程度， 以及企

业智能化转型的投入、 速度等， 完善智能化转型的衡

量方式。 第二， 本文选择竞争战略的中介效应分析，
而智能化转型与企业业绩之间可能还有其他中介变

量， 如商业模式创新等， 未来可以对这些中介变量进

行研究， 进而对企业智能化转型对其业绩影响形成更

全面的认知。
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