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［摘　 要］ 中国共产党百年民生货币功能思想与实践是党始终以民为本、 为民服务的一个缩影。
本文以中国共产党货币功能思想的演进为线索， 系统梳理了党的货币思想的起源以及党在革命、 建设

和改革时期货币实践的理论与历史逻辑， 提炼出了党的货币功能思想与实践中 “战略为需、 民生为

本、 稳健为纲” 的实践逻辑。 此外， 通过比较党的民生货币功能思想与西方现代货币理论的区别，
以及危机时期中国与部分发达国家在不同思想指导下货币政策实践和经济发展的差异， 揭示了党的民

生货币功能思想的内在优势。 最后， 提出了坚持党对货币金融工作的领导、 坚持货币功能实践中的民

生导向、 积极建设现代中央银行制度和参与全球金融治理的现实启示。
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一、 引言

党的十九届六中全会指出， “总结党的百年奋斗

重大成就和历史经验， 是在建党百年历史条件下开启

全面建设社会主义现代化国家新征程、 在新时代坚持

和发展中国特色社会主义的需要。” 从 １９２１ 年中国共

产党成立， 到党领导人民进行革命、 建设和改革的百

年奋斗历程中， 经济工作始终是党的各项工作中的重

点， 而货币金融工作又是经济建设中不可或缺的关键

一环， 历来受到党的重视。 在吸收马克思主义货币学

说的基础上， 中国共产党在百年的货币金融实践中逐

渐发展和总结出一套带有中国特色的民生货币功能思

想和实践经验。
在中国共产党民生货币功能思想的指导下， 中国

的经济发展取得了显著成就， 而货币金融体制在其中

发挥的作用和经验值得总结。 因此， 本文回顾了党领

导下中国百年来货币思想与实践的发展历程， 总结其

中经验， 并通过与其他国家货币实践的比较， 在揭示

了党的民生货币功能思想内在优势的同时， 也为新时

代货币金融体制改革提供了启示。

二、 中国共产党民生货币功能思想与实践的历程

（一） 马克思主义货币学说对中国共产党货币思

想的影响

中国共产党在建党初期的货币金融思想主要来源

于马克思主义货币学说， 而马克思关于货币金融的相

关论述集中体现在 《政治经济学批判》 和 《资本论》
两本著作中， 由早期党的理论工作者翻译和传播后成

为中国共产党在货币金融实践方面的指导思想 （尹
振涛， ２０１７［１］）。 在马克思主义经济理论中， 对于早

期共产党领导革命中影响最大的是其中的货币理论和

信用理论。 在货币理论方面， 马克思的货币理论从货

币起源、 货币本质、 货币职能和货币流通规律的角度

出发， 从历史和逻辑两方面阐述了货币的一般原理

（王国刚， ２０１９［２］ ）。 关于货币的起源和本质， 马克

思认为货币来源于商品交换的过程， “简单的商品形

式是货币形式的胚胎” （马克思， １９７５［３］ ）， 货币的

本质是固定充当一般等价物的商品； 关于货币的职

能， 马克思提出了 “价值尺度、 流通手段、 储藏手

段、 支付手段和世界货币” 五大职能； 而关于货币

的流通规律， 马克思认为， “就一定时间的流通过程

来说是： 商品价格总额 ／同名货币的流通次数 ＝执行

流通手段职能的货币量” （马克思和恩格斯， １９７２［４］）。 马

克思关于货币起源、 本质、 职能和流通规律的论述是

党在早期关于货币问题的最基本认知， 也是党在各个

时期货币实践的基本出发点。 在信用理论方面， 马克

思肯定了信用和银行在商品经济中的重要地位， 马克

思提出， “信用制度和银行制度能把社会上一切可用

的， 甚至可能的， 尚未积极发生作用的资本交给产业

资本家和商业资本家支配， 以致这个资本的贷放者和

使用者， 都不是这个资本的所有者或生产者， 因此，
信用制度和银行制度扬弃了资本的私人性质” （马克

思， １９７５［５］）。 同时， 关于信用和资本借贷中利息率

的确定， 马克思认为利息率由利润率决定， “因为利

息只是利润的一部分……利润本身就成为利息的最高

界限” （马克思， １９７５［５］（４０１））。 马克思和恩格斯关于

信用和银行功能的论述也为党领导人民建立和发展根

据地与国家信用、 银行体系的实践提供了相应的理论

支撑。
（二） １９２１—１９４９ 年： 货币思想的吸收和中国化

实践的探索期

中国共产党最早的货币金融实践开始于大革命时

期， 这个时期的重点在于建立农民自己的借贷机构、
发动农民革命的积极性。 在旧中国， 农民深受豪绅地

主的高利盘剥， 生活水平低下。 彭湃和毛泽东在领导

农民运动时， 就非常关注农民的借贷问题， 并在实践

中形成了 “建立农民自己的借贷机构” 的思想。
１９２５ 年， 在彭湃主持制定的 《广东农会章程》 中明

确提出了 “办理农业银行” 的问题； １９２６ 年， 在毛

泽东参加的湖南省第一次农民代表大会制定的 《金
融问题决议案》 《农民银行问题决议案》 中， 也对建

立农民银行、 低息借贷等问题做出了安排。 在全国各

地的农民运动中， 建立了如浙江省萧山衙前信用合作

社、 湖南省衡山县柴山洲特别区农民银行等农民借贷

机构， 解决了农民的资金困难问题， 充分调动了农民

生产生活和革命的积极性。
土地革命时期， 中国共产党在农村革命根据地上

开展了与国民党反动派统治的斗争。 １９２７ 年大革命

失败以后， 中国共产党在全国各地领导了多次革命武

装起义， 并建立了许多小块的革命根据地。 为打破国

民党对革命根据地的经济封锁， 同时在根据地内调剂

金融、 发展经济， 在 “独立发行货币、 建立新式金

融机构” 思想的指导下， 各革命根据地内均摧毁了

旧的金融机构， 建立了为农民谋福利的新型金融机

构。 随着革命战争的推进， 各根据地逐渐连成片区，
并于 １９３１ 年成立了中华苏维埃共和国。 但苏区内各

４
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根据地成立时间不同且拥有各自的货币， 不方便苏区

各地之间的交流和经济发展， 为了进一步支持革命战

争、 发展苏区经济， 便产生了 “统一货币制度和政

策” 的思想。 １９３２ 年初， 中华苏维埃国家银行宣布

成立， 其职能为： 按照市场需要的原则发行适当数量

的货币， 吸收群众的存款， 发放贷款， 促进生产发

展， 有计划地调整苏区金融， 领导合作社和投机商人

作斗争 （中国人民银行， ２０１２［６］ ）。 １９３４ 年 １０ 月，
第五次反围剿的失败迫使红军开始进行战略转移， 国

家银行随着红军长征而转移， 成了 “马背上的银

行”。 在长征途中， 红军每到一地休整便进行货币的

发行和回笼工作， 而发行的 “红军票” 也深受当地

老百姓的支持 （中国人民银行， ２０１２［６］ ）。 土地革命

时期的货币发行和银行建立， 对根据地的经济发展起

到了巨大的推动作用。
抗日战争时期， 中国共产党在抗日根据地与敌人

展开斗争， 在这一时期形成了 “货币银行体系支持

抗战” 的思想。 在抗日战争初期， 中国共产党执行

抗日民族统一战线的决定， 并未发行货币， 而是使用

法币在边区内流通。 但为了缓解法币面额大、 不方便

流通的问题， 边区银行进行了辅币的发行， 解决了边

区内货币流通不畅的问题 （中国人民银行， ２０１２［６］ ）。
１９４１ 年 “皖南事变” 之后， 由于国民党停发八路军

军饷， 边区内的经济受到极大影响。 因此， 边区银行

开始发行货币 （边币） 来调剂资金的流通， 同时解

决财政困难， 发展边区经济。 １９４３ 年后， 国民党对

边区实行进一步的包围和封锁， 为了储备物资、 保证

抗战的持久需要， 边区银行一方面继续放款支持生

产， 另一方面集中法币为抗战的需要提供支持。
解放战争时期， 在中国共产党领导下各解放区逐

步走向统一， 这一时期的重点在于各解放区货币的发

行和逐步统一， 形成了 “货币统一支持国家统一”
的思想。 １９４５ 年后， 随着解放战争在全国范围内打

响， 全国的解放区日益增多。 为防止国民党通过法币

掠夺解放区的资源， 同时为了恢复和发展解放区的经

济， 中共中央决定在新的解放区设立银行并且发行货

币， 在肃清日伪币、 伪满币等伪币的同时， 开展对法

币的斗争， 全面接管国民党的金融体系。 随着解放战

争的进一步胜利， 各解放区逐渐连成片区。 为解决各

解放区之间的货币流通和货币互换的问题， 同时也为

了推进全国货币的统一， 中共中央采取了逐步统一货

币的措施： 先是在接壤地区设立货币混合市场来方便

货币的兑换， 之后采用固定比价、 混合流通来统一相

邻解放区的货币 （中国人民银行， ２０１２［６］ ）， 极大地

促进了各解放区之间的交流和经济发展。 １９４８ 年 １２
月中国人民银行成立的同时开始发行人民币， 随着革

命战争的胜利， 人民币逐渐成为全国的统一货币。
基于马克思主义货币学说， 党在革命时期始终对

货币、 信用、 银行的功能给予重视。 同时， 随着革命

形势的演变， 共产党人根据当时的情况建立了农民自

己的借贷机构， 在根据地发行货币、 便利交易、 促进

生产， 在解放区展开货币斗争、 推进全国范围内的货

币统一， 坚持货币的发行以相应的物资为储备 （林
光彬和拓志超， ２０１９［７］ ）、 货币量与经济发展需要相

适应的货币功能观。 中国共产党在革命时期的货币金

融思想和实践不仅推动了革命走向胜利， 同时也为建

国之后的货币金融工作提供了丰富的经验。
（三） １９４９—１９７８ 年： “大一统” 货币金融体系

的建立与曲折探索期

新中国成立后， 中国共产党面临着社会和经济百

废待兴的局面， 国家财政状况极为困难， 因此这一阶

段的核心任务就是要 “实现国家财政经济状况的根

本好转” （刘勉玉， ２００１［８］ ）， 并形成了 “发展货币

金融体系、 巩固新生政权” 的思想。 在这一思想的

指导下， 在 １９４９—１９５２ 年间， 货币金融领域的核心

任务有三方面， 包括建立人民银行领导下的银行管理

体系， 建立人民币体制， 制止通货膨胀、 促进国民的

经济恢复 （中国人民银行， ２００８［９］ ）。 在银行体系方

面， 新中国建立初期， 一个重要的任务是接管旧的金

融体系并建立新的金融体系。 按照 “边接管、 边建

行” 的方针， 中国人民银行在接管旧的官僚资本主

义银行的同时， 在各地逐步建立中国人民银行的分支

机构， 到 １９５２ 年年底国民经济恢复期结束的时候，
已经初步建立了一个由中国人民银行统一领导的银行

管理体系。 在人民币体制的确立方面， 建国初期， 虽

然人民币已经在解放区内广泛发行， 但总体上国内的

货币制度仍然混乱、 通货膨胀严重， 阻碍了国民经济

的恢复。 因此， 在中央政府的领导下， 各级地方政府

采取了肃清法币、 禁止金银计价流通、 禁止外国货币

流通和逐步收回各解放区货币等各项有力政策。 １９５２
年年底， 全国除西藏外， 均已确立了人民币制度 （中
国人民银行， ２０１２［６］）。 在制止通货膨胀方面， 采用打

击投机倒把、 加强现金管理和举办保本保值储蓄等措

施来控制通胀， 同时通过发行公债来解决财政赤字问

题。 在 １９５０ 年年底， 全国实现了财政、 物资和现金的

平衡， 为国民经济的恢复创造了良好的条件。
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党在国民经济恢复时期的货币功能观和相应的实

践都是以民生为出发点， 以马克思主义货币学说为依

据， 重视货币金融体系的功能， 统一货币和银行体

系， 积极发挥货币对经济稳定发展的作用， 是马克思

主义货币学说中国化的进一步实践和探索。
１９５３—１９５７ 年间， 随着农业、 手工业和资本主

义工商业社会化改造的推进， 同时为了集中资金支持

“一五计划” 中发展重工业的战略， 中国的银行体制

也逐步走向集中统一。 从 １９５２ 年年末开始， 随着中

国人民银行大区分行的撤销以及将公私合营银行并入

中国人民银行的体系， 中国人民银行同时承担商业银

行和中央银行的职能， 形成了 “大一统” 的中国人

民银行体制。 与之相适应地， 实行了 “统存统贷”
的管理办法， 取消了商业信用， 建立了现金出纳机

制， 不断集聚资金支持国营经济的发展。 在此期间，
为了解决第一套人民币在币值、 材质、 流通方面存在

的缺陷， 中国人民银行根据实际国情确定了新版人民

币的发行。 从 １９５５ 年 ３ 月至 ６ 月， 仅用了 ３ 个月时

间便完成新币发行和旧币收兑的工作， 并且对所有人

民群众一律按照固定的比率兑换， 这与一些国家的差

异性兑换政策有着本质的区别， 最大程度地保护了人

民群众的利益 （中国人民银行， ２０１２［６］）。
１９５８—１９７８ 年间， 国内先后爆发了 “大跃进”

和 “文化大革命” 运动， 对新建立的货币金融体系

产生了巨大的冲击， 同时也逐渐形成了 “左倾” 错

误的货币思想。 １９５８ 年开始， 全国在 “鼓足干劲、
力争上游， 多快好省地建设社会主义” 总路线的指

导下， 强调要紧跟 “大跃进” 的形势， 不要怕贷款

多了， 因而造成了信贷失控以及大量的重复投资。
１９６９ 年， 中国人民银行被并入财政部， 形成 “一套

机构， 两个牌子”， 财政与信贷的职能进一步混淆，
而货币在促进国民经济循环中的基础作用受到了很大

的阻碍， 从而对经济的发展形成了较大的障碍。
在 “大跃进” 和 “文化大革命” 时期， 货币金

融方面的实践背离了马克思主义货币学说的思想和革

命时期所积累的关于党的货币思想和实践经验， 从而

引发了货币超发、 财政纪律混乱、 货币金融体系无法

支持实体经济的困境， 对国民经济的发展造成了巨大

的冲击。 而这一时期的挫折也为之后的货币思想和实

践的调整和发展提供了经验和教训。
（四） １９７８—２０１２ 年： 改革开放后民生货币功能

思想与实践的发展期

１９７８ 年年底， 党的十一届三中全会决定把工作

重心转移到经济建设上来， 揭开了新中国经济金融

建设的新篇章。 改革开放的背景下， 货币金融体系

对于经济的发展起着至关重要的作用， 银行也不仅

仅是计划经济时期国家调配资金的部门。 在货币金

融体系的建设方面， 邓小平强调， “金融很重要，
是现代经济的核心， 金融搞好了， 一着棋活， 全盘

皆活” “金融改革的步子要迈大一些” （邓小平，
２００１［１０］）， “把银行办成真正的银行” （邓小平，
１９９４［１１］）， 这些思想的提出立足于中国实际国情， 为

货币金融体系改革奠定了思想基础。
在改革开放时期， 中国金融体系的改革是全方

位、 渐进式的 （巫云仙， ２０１９［１２］）， 而在货币体制改

革方面主要是中央银行制度改革和人民币汇率制度改

革。 在中央银行制度改革方面， 随着改革开放后经济

的发展和金融机构的增加， 亟需设立一个全国性的货

币金融管理机构。 １９８３ 年 ９ 月， 国务院发布了 《关
于中国人民银行专门行使中央银行职能的决定》， 正

式确立了中央银行制度， 中国人民银行开始行使执行

宏观调节政策、 保持货币稳定等职能。 在中国人民银

行的领导下， 通过控制货币和调控金融的政策成功地

解决了 １９８４ 和 １９８８ 年两次全国性的经济过热和通货

膨胀， 从而保证了中国经济的平稳增长 （中国人民

银行， ２０１２［６］）。 １９９３ 年颁布的 《国务院关于金融体

制改革的决定》 和 １９９５ 年通过的 《中国人民银行

法》 则进一步确立了中国人民银行在国务院的领导

下独立执行货币政策的中央银行体制， 中国人民银行

集中了货币发行权、 信贷总量调控权、 基础货币管理

权和基准利率调节权， 强化了中国人民银行的宏观调

控职能。 党的十六大提出了进一步完善中央银行制

度， 将中国人民银行的职责调整为制定和执行货币政

策、 维护金融稳定和提供金融服务， 为危机时期中

央银行宏观调控政策的实行提供了保证。 同时， 随

着改革开放推进和国际环境的变化， 各时期中国人

民银行的货币政策框架也随之调整 （何德旭和冯

明， ２０１９［１３］）。 改革开放以来， 中国的中央银行制度

朝着现代化的方向不断发展， 持续为货币体系完善和

经济发展助力。
在人民币汇率制度改革方面， 随着经济的逐步对

外开放， 人民币不再仅仅发挥革命和社会主义建设时

期主要调节国内经济的作用； 同时， 严格的外汇管制

制度已经不适合中国经济对外开放的局面， 相应的汇

率制度也需要进行调整。 改革开放前， 我国实行的一

直都是严格的外汇管理制度， 即外汇收支是由国家进

６
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行统一调配的， 但这种高度集中的外汇管理制度不利

于调动企业创汇的积极性。 １９７９ 年国务院颁布了

《出口商品外汇留成试行办法》， 允许部分地方和企

业持有一定比例的外汇； 同时， 为了鼓励企业积极创

汇和对外贸易的发展， 从 １９８１ 年起开始在官方汇率

之外实行贸易结算汇率。 但双重汇率对外贸的促进作

用在实践中非常有限， 因此我国在 １９８５ 年取消了贸

易结算汇率。 同时， 随着外汇调剂业务的长足发展，
１９８５ 年后我国逐渐形成了官方汇率和外汇调剂市场

汇率并存的局面。 １９９４ 年人民币官方汇率和外汇调

剂市场汇率正式并轨， 实行以市场供求为基础的、 单

一的、 有管理的浮动汇率制。 随后， 根据国内外经济

形势的变化和进一步开放的需要， 我国在 ２００５ 年进

行了汇率制度改革， 实行以市场供求为基础、 参考一

篮子货币进行调节、 有管理的浮动汇率制， 并在之后

的改革中不断扩大人民币的双向浮动范围， 使人民币

的汇率制度不断适应和推动我国对外贸易的发展， 推

进了人民币 “走出去” 的进程。
改革开放时期， 党在货币金融体系改革方面的实

践是马克思主义与中国实际的结合。 党在经济发展中

重视信用和银行的作用， 提出了 “真正银行论” 等

思想， 货币金融改革也激发了实体经济的活力； 同时

中央银行制度和汇率制度的完善， 以及基于中国实际

的渐进式改革都反映了宏观层面对货币金融体系的调

控， 确保了中国经济在改革中的平稳高速发展。
（五） ２０１２—２０２１ 年： 中国特色社会主义新时代

背景下货币思想与政策的深化期

党的十八大以来， 中国经济先后进入 “新常态”
和 “高质量发展” 阶段， 同时金融风险在货币金融

体系的发展中也愈发凸显。 中国共产党在以习近平同

志为核心的党中央的领导下， 进一步探索和发展了新

时代中国特色社会主义货币思想与实践。 习近平指

出， “金融是国家的核心竞争力， 金融安全是国家安

全的重要组成部分， 金融制度是经济社会发展中重要

的基础性制度” （习近平， ２０１７［１４］ ）， “健全金融监

管体系， 守住不发生系统性金融风险的底线” （习近

平， ２０１７［１５］）， 强调了货币金融体系稳定发展在现代

经济中的重要性。
关于货币体制的深化改革， 主要的实践在于推进

现代中央银行制度建设和人民币国际化。 在建设现代

中央银行制度方面， 从十八大以来， 中央银行在维持

币值稳定和金融稳定方面的职能在不断强化。 在具体

实践中， 中央银行创设了短期流动性调节工具、 常备

借贷便利、 中期借贷便利等结构性货币政策工具， 另

外还采用定向降准、 精准滴灌等工具对特定的产业、
行业进行信贷投放， 同时也逐步采用前瞻性指引来增

强央行与市场之间的沟通 （何德旭和冯明， ２０１９［１２］ ）。
十九大报告中提出 “健全货币政策和宏观审慎政策

双支柱调控框架” （习近平， ２０１７［１５］ ）， 将金融稳定

纳入央行的货币政策框架中， 标志着货币政策框架的

进一步完善。 党的十九届四中全会提出 “建设现代

中央银行制度”， 从健全现代货币政策框架、 建立金

融基础设施服务体系、 防范系统性风险和参与全球金

融治理等角度为现代中央银行制度的改革指明了方向

（易纲， ２０２１［１６］）。
在人民币国际化的推进方面， 随着我国经济在世

界范围内重要性的不断上升， 人民币的国际化成为中

国参与全球货币体系和全球金融治理的必然要求。 在

具体的实践方面， ２００９ 年中国人民银行等六部门联

合发布的 《跨境贸易人民币结算试点管理办法》 标

志着人民币国际化的正式开端。 自此， 人民币在贸易

结算、 投融资货币和储备货币三方面的功能不断完善

（谭小芬和王睿贤， ２０２０［１７］ ）。 人民币的贸易结算功

能伴随着 “一带一路” 的推进稳步发展， 根据 ２０２０
年 《人民币国际化白皮书》， 约有 ７９％的受访境外工

商企业打算使用或提升结算中人民币的比例， 为近 ５
年来的最高值。 随着沪港通、 沪伦通、 ＱＦＩＩ、 ＲＱＦＩＩ
等通道的开放和境外熊猫债市场的发展， 人民币的投

融资功能也进一步增强。 在人民币的国际储备方面，
２０１６ 年人民币被纳入 ＳＤＲ 货币篮子， 其所占的比重

为 １０ ９２％， 仅次于美元和欧元， 为人民币成为国际

储备货币奠定了基础。 ２０２０ 年 １０ 月召开的十九届五

中全会上指出， “稳慎推进人民币国际化”， 为中国

在新时代参与全球货币体系治理的稳步推进奠定了

基调。
党在新时代的货币和金融风险的思想是对马克思

主义货币学说的中国化发展。 十八大以来的货币体制

改革强调 “现代化” 和 “国际化”， 这既是由中国新

的发展阶段和发展战略所决定的， 同时也是人民币发

挥 “世界货币” 功能的体现。 在习近平新时代中国

特色社会主义经济思想的指导下， 中国在货币金融体

系的改革中仍然坚持逐步、 渐进的改革模式， 在守住

不发生系统性金融风险的前提下， 进一步深化金融改

革、 推动实体经济的发展， 为 “十四五” 时期的货

币金融改革提供了良好的经验。
７
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三、 中国共产党民生货币功能思想与实践的经验

从 １９２１ 年建党至今的百年来， 中国共产党吸收

了马克思主义货币学说的思想， 并结合中国的实践对

其进行了进一步的发展。 从革命时期的货币发行、 建

立银行方便借贷， 到新中国成立后为支持工业发展而

建立起的大一统货币金融体系， 再到改革开放后多元

的货币金融体系和进入中国特色社会主义新时代后的

金融现代化体系的建设与全球金融治理的参与， 在实

践中逐渐发展出 “战略为需、 民生为本、 稳健为纲”
的具有中国特色的货币功能思想与实践经验。

（一） 以党和国家战略为需求， 发展货币金融

体系

在党的百年货币功能思想与实践的发展中， 不同

时期的货币金融体系如何发展， 是基于我国基本国

情， 并由党在每个时期的战略重心所决定的。
在建党初期， 农村地区乡绅土豪横行， 广大农村

人民的生产生活和革命的积极性非常低迷。 因此， 在

大革命时期， 党的战略重心就在于发动广大农民的革

命积极性， 从而产生了 “建立农民自己的借贷机构”
的思想， 具体的实践则表现为在农村开展低息借贷。
在抗战时期， 党的战略重心在于支持革命抗战， 因

此， 党在根据地上的货币发行和银行的借贷最主要的

功能是为抗战工作提供支持； 同时， 根据地银行也为

农民提供低息贷款， 促进根据地内的经济发展， 从而

更好地支持抗战。 在新中国成立后， 国家面临 “一
穷二白、 百废待兴” 的局面， 亟需从农业大国转变

为工业化国家， 因此党的战略重心变为建立工业化国

家。 但工业化建设需要积聚大量民间资本， 而当时分

散的银行体系无法满足庞大的资金需求， 从而在党的

领导下建立了 “大一统” 的货币金融体系， 集中金

融资源支持国家的建设。 在十一届三中全会后， 党的

战略重心转移到 “以经济建设为中心” 上来， 而社

会主义市场经济的发展需要多层次开放的货币金融体

系来支持， 因此货币金融体系的改革也是一个市场

化、 逐渐开放的过程。 在中国特色社会主义新时代，
党的战略重心是实现中华民族的伟大复兴、 建设社会

主义现代化强国， 相应地也就要求建立现代化的货币

金融体系， 具体表现在建设现代化中央银行制度、 人

民币的国际化以及参与全球的货币和金融治理。
纵观党领导下的货币功能思想与实践的发展， 党

对货币金融工作的领导始终从国家战略的高度把握，
保障了各时期货币金融实践始终与党和国家的战略方

位高度一致， 从而确保了在各个时期货币金融体系能

够为实现党和国家的战略目标发挥积极的作用。
（二） 以改善民生为根本， 指导货币金融实践与

改革

在党领导货币金融实践的过程中， 出发点是党和

国家的战略需要， 而在货币实践的政策落脚点上， 始

终是以民生为核心———即货币金融体系发展的目的是

改善广大人民的生活。
党在早期的农民运动中， 通过打倒旧式的高利贷

机构， 为广大农民低息放贷， 促进生产生活、 切实改

善民生， 农民的生产生活得到了大幅的改善。 在抗战

中， 党在革命根据地兴办新式银行和金融机构， 发行

自己的货币， 使得革命区内的生产生活水平得到了显

著的提高， 在长征路上发行的货币也受到了广大群众

的拥护和爱戴。 新中国成立之初， 国民党超发货币导

致全国范围内的恶性通货膨胀、 民不聊生， 党领导人

民迅速对旧式金融机构进行了治理， 使得国民经济迅

速恢复， 民生得到了保障； 同时， 对旧版人民币的无

差别兑换也体现了党的民生货币思想。 十一届三中全

会后， 中国货币金融体系的市场化建设逐渐拉开帷

幕， 市场化的发展带来经济的迅速增长， 人民群众的

收入和生活水平也迅速提高； 在经济快速发展的过程

中， 也出现了短期的经济过热和通货膨胀率的上升，
但在中国人民银行的统一领导下通过控制货币、 调控

金融等手段， 最终都解决了高通胀的问题， 从而保护

了广大人民群众的财富。 进入中国特色社会主义新时

代以来， 党基于中国的国情， 以民生为核心， 积极践

行 “普惠金融” “绿色金融” 等新金融发展理念， 使

得货币金融体系的服务能够惠及更多的人民群众， 同

时积极推进现代中央银行制度建设、 人民币国际化和

参与全球货币金融治理， 党的货币功能思想与实践得

到了进一步的发展和完善。
从党的早期低息为农民放贷开始， “民生” 就已

经成为指导党的货币功能思想与实践的核心原则。 同

时， 也正是因为党对货币功能和实践中民生属性的重

视， 保证了党在各个时期均能与最广大的人民群众站

在一起， 从而取得了革命、 建设和改革各个阶段的

胜利。
（三） 以灵活稳健为特征， 应对金融体制转变和

外部冲击

党的货币思想与实践的发展是基于中国现实的、
渐进的， 在货币金融稳定的前提下促进经济的发展，
因此在货币金融实践的各个阶段均体现出了显著的稳

８
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健特征。
党在根据地发行货币时就强调， “货币的发行与

经济的发展相适应”， 因此并未出现超发货币所带来

的根据地内经济的过度波动， 稳健的货币政策也保证

了币值的稳定和根据地内经济的稳定发展， 从而也得

到了根据地人民的支持。 新中国成立后， 在 “边接

管、 边建行” 的指导思想下， 在党的领导下迅速建

立了以中国人民银行为核心的银行体系， 平稳地从新

中国成立前混乱的金融体系过渡到新中国成立后全新

的货币金融体系。 改革开放后， 以中国人民银行为核

心的宏观调控体系的建立和人民币的国际化进程， 也

在党的领导下逐步发展、 稳定推进。
党的货币功能思想和实践的稳健性， 在危机时期

更加能够体现出来。 在亚洲金融危机时期， 泰国等东

南亚国家的货币放弃了盯住的汇率制度， 本国货币大

幅贬值， 从而使得国民财富遭受巨大的损失。 而中国

坚持人民币不贬值的策略， 同时也打响了港元保卫

战。 这些措施一方面稳定了国内的信心， 另一方面也

防止了亚洲金融危机的进一步蔓延。 在次贷危机时

期， 中国坚持稳健的货币政策， 同时维持人民币的汇

率稳定。 在全世界经济进入衰退的情况下， 中国在危

机期间仍然保持较高的经济增长率， 从而带动了世界

经济的恢复。 在 ２０２０ 年新冠疫情的冲击下， 世界经

济陷入衰退， 全球四大央行中美国、 日本和欧洲央行

均采用了大放水的政策。 而中国人民银行坚持不搞

“大水漫灌”， 而是采用结构性货币政策工具精准滴

灌， 中国经济在世界各国中也率先恢复增长， 更是彰

显了党的货币功能思想与实践中稳健的特征。
从革命时期到中国特色社会主义新时代， 各阶段

中党领导下的货币金融实践均表现出稳健的特点，
“稳健为纲” 是党的货币思想与实践的显著特征。 而

稳健的特征一方面保证了货币金融的改革能够渐进、
稳步地推进， 另一方面也保证了中国经济能够高速平

稳地发展。

四、 货币思想与实践的国际比较：
基于危机的分析

　 　 在中国共产党民生货币功能思想的指导下， 中国

经济的发展取得了显著成就。 从历史上来看， 早期农

民运动中的货币金融实践为党的发展壮大提供了基

础， 根据地的货币工作支持了抗战的胜利， 货币的统

一也加速了国家统一和国民经济的恢复。 改革开放

４０ 年以来， 中国的经济总量跃居世界第二、 金融机

构和金融市场迅速发展、 现代中央银行制度和宏观调

控体系逐渐完善、 人民币国际化稳步推进， 人民生活

实现全面小康。 在亚洲金融危机、 次贷危机和新冠疫

情冲击的各个时期， 中国共产党在民生货币功能思想

的指导下， 始终以民生为重， 坚持稳健的货币政策，
对经济的稳定起到了强有力的支撑， 使得中国经济在

历次危机冲击后都能够快速恢复， 保护了最广大人民

的根本利益。 而世界上部分国家的政府在危机来临时

期， 往往采取一些非常规的手段来应对危机， 但却是

以牺牲广大人民的利益为代价的①。
一方面是欧美等发达国家频频发生金融危机， 屡

屡使用各种非常规的政策手段来应对危机， 而危机却

反复发生； 另一方面则是中国从改革开放以来的

“无危机增长” （中国财政金融政策研究中心课题组，
２００９［１８］）， 在实现了数亿人口脱贫的同时， 完成了全

面建成小康社会的伟大目标。 从而， 一个重要的问题

是， 究竟是什么因素导致了中国与以美国为代表的发

达国家在经济社会发展上， 特别是危机时期表现出如

此大的差异？ 本文认为， 不同的货币功能思想及其指

导下的货币金融政策实践的不同可能是产生上述差异

的一个重要因素。
（一） 中国共产党货币功能思想与现代货币理论

的对比

中国共产党的民生货币功能思想是对马克思主义

货币学说的中国化吸收和发展， 而马克思主义货币学

说是马克思在批判和吸收古典货币理论的基础上发展

出的一套货币理论。 与此不同的是， 西方现代货币理

论的出发点是国家货币理论， 在发展中结合了功能财

政和金融不稳定假说等理论的基础上形成的货币理论。
因此， 两种货币理论的起源不同， 其主要思想和观点

上表现出明显的差异 （张晓晶和刘磊， ２０１９［１９］）。
从思想的演进上来看， 马克思基于 “劳动价值

论” 阐明了关于货币的一般原理， 认为货币的起源

９

① 例如， 东南亚各国在 １９９７—１９９８ 年金融危机期间表现出的竞争性贬值， 导致国民财富的大量流失； 部分发达国家在次贷危机和新冠疫情期

间的大放水政策， 导致了国家财富分配差距的进一步加大。 以美国为例， 次贷危机和新冠疫情期间， 在现代货币理论的支持下， 不断通过发

行货币来弥补财政支出缺口， 造成央行资产负债表的急剧扩张和国家的债台高筑。 而过量的流动性进入金融市场， 导致美国股市的泡沫持续

扩大、 与经济基本面脱离严重， 不利于经济的可持续发展； 同时， “大水漫灌” 式的货币投放还导致了 Ｋ 型通货膨胀、 社会公平、 种族冲突

等问题频频出现， 不利于社会的稳定。
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来自商品交换， 货币的本质是从商品交换的过程中发

展出的一般等价物， 因此货币最重要的职能在于充当

交易媒介。 关于货币的流通规律， 马克思认为 “就
一定时间的流通过程来说是： 商品价格总额 ／同名货

币的流通次数＝执行流通手段职能的货币量” （马克

思和恩格斯， １９７２［４］ ）。 而现代货币理论所基于的货

币国定论则给出完全不同的解释。 现代货币理论认为

货币的起源要早于商品交换的过程， 其最初的职能是

用于债务的清偿和作为计价单位， 因此其本质是一种

记账单位， 而国家规定了哪种货币可以作为法定的记

账单位， 从而成为国家货币。 在这种情形下， 货币的

流通与国家的财政支出和税收有着密切的关系， 国家

在货币的流通中起着决定性作用。
从实践特征上来看， 两种不同思想指导下的政策

分歧主要表现在财政赤字货币化和央行独立性上的差

异。 对于财政赤字货币化来说， 根据马克思主义的货

币流通规律， 货币的超发会带来经济体中价格水平的

同步上涨， 从而通过超发货币 （或央行为财政赤字

融资） 的行为对经济的发展是无益甚至有害的。 在

马克思主义货币学说传入中国的初期， 中国的学者便

用马克思主义货币学说的原理分析了国民党超发货币

所导致的恶性通货膨胀 （马奔腾， １９９７［２０］ ）。 同时，
在之后各个时期的实践中， 中国共产党遵循马克思货

币学说的基本原理， 坚持货币的发行与经济相适应，
从而央行与财政之间必须保持独立性也是内在的要

求。 而在现代货币理论的指导下， 理论上来说只要经

济体未达到充分就业， 货币的超发就不会产生通胀；
即使经济体达到了充分就业， 也可以通过税收或者发

行政府债券回收货币 （孙国峰， ２０２０［２１］）。 这为政府

的赤字货币化行为提供了理论上的支持， 此时央行已

经成为财政的附庸， 丧失了其自身的独立性 （贾根

良和何增平， ２０１８［２２］； 张明和刘瑶， ２０２０［２３］）。
（二） 中国与发达国家危机时期货币政策实践与

效果的对比

在两种不同的货币功能思想的指导下， 货币实践

也会表现出不同的特征。 而在危机时期， 不同国家往

往面临着全球范围内的系统性风险， 此时极端的货币

政策出现的概率更大， 从而不同国家的货币实践也会

表现出更大的差异， 而对系统性危机的不同应对措

施， 也更能够反映其背后指导思想的不同。
１ 中国和主要发达国家的货币政策实践差异。
从世界范围内各主要央行资产负债表的变化可以

看出各主要经济体货币政策实践的差异， 央行在短时

期内资产负债表的急剧扩张行为往往显示出危机下的

非常规货币政策。 图 １ 展示了 ２００４ 年以来美联储、 欧

洲央行、 日本央行和中国人民银行资产负债表的变化。
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图 １　 世界主要央行资产负债表变化对比图

　 　 数据来源： Ｗｉｎｄ 数据库， 国际货币基金组织 （下同）。
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　 　 ２００８ 年次贷危机爆发后， 美联储采取了一系列

非常规货币政策来救市， 将联邦基金利率调整到接近

零的水平上， 同时大规模地购进各类债券， 特别是长

期国债。 欧洲央行同样采取大幅降息的政策， 通过央

行资产负债表的扩张来实现量化宽松政策， 短暂的经

济恢复之后， 在欧债危机冲击下又进入了新一轮的扩

表周期。 而从日本央行的实践来看， ２０１２ 年后， 在

“安倍经济学” 的支持下， 日本便进入了央行印钞、
财政支出的模式， 日本央行的资产负债表持续扩张，
到新冠疫情的冲击前已达 ５７３ 万亿日元。 与发达国家

为应对金融危机而采用的短期央行资产负债表的扩张

之路不同， 从 ２００４ 年开始， 中国人民银行的资产规

模由于持续的贸易顺差、 外汇储备增加而稳步走高。
而随着人民币汇率制度的改革， 中国的官方外汇储备

规模的逐渐减少和稳定， 人民银行的资产负债表也呈

现出相同的走势， 同时在危机期间也并未出现资产负

债表的大幅扩张行为。
２０２０ 年新冠疫情发生后， 主要发达国家的央行

均重新采用非常规货币政策工具进行大规模的扩表和

资产购买计划。 根据国际货币基金组织的数据， 新冠

疫情发生后， 美联储、 日本央行、 欧洲央行的资产负

债表规模相比于次贷危机前分别扩张了 ８ ４、 ６ ４、
６ ６ 倍①。 而相比之下， 中国人民银行坚持稳健的货

币政策， 资产负债表规模保持稳定， 同时采用创新的

结构性货币政策工具、 精准滴灌等工具缓解国内的流

动性短缺， 在国内疫情严格控制政策的合力下， 保证

了经济状况的稳定。
在危机的冲击下， 发达国家选择了央行间接为财

政赤字货币融资的模式， 发达国家的债务规模也经历

了大幅的上升。 图 ２ 展示了从 ２０００ 年开始， 世界主

要国家 （地区） 政府负债规模占 ＧＤＰ 比重的变化

图。 从图中可以看出， 次贷危机发生后， 伴随着政府

财政赤字的扩大， 各发达国家的政府债务水平也直线

上升。 例如， 美国政府在危机的冲击下不断突破其债

务上限 （王有鑫和左粟民， ２０１９［２４］）。 随着世界经济

的恢复， 发达国家的债务增速逐渐稳定。 而在 ２０２０
年新冠疫情的冲击下， 各发达国家的政府债务增速又

开始迅速上升。 截至 ２０２０ 年年末， 美国、 日本和欧

元区国家的政府债务规模占 ＧＤＰ 的比重分别达到

１２７％、 ２５６％、 ９７％， 整个发达经济体平均的政府债

务水平占比达到 １２０％。 相比之下， 截至 ２０２０ 年 １２
月， 中国政府的负债规模与 ＧＤＰ 的比例为 ６７％， 同

时政府债务的增速相对保持稳定， 债务的可持续性要

显著强于欧美发达国家。
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图 ２　 世界主要国家 （地区） 政府负债规模与

ＧＤＰ 比例变化图

因此， 在不同货币功能思想的指导下， 不同国家

的货币政策实践表现出明显的差别。 对于部分发达国

家来说， 在现代货币理论的指导下， 财政赤字货币化

有了理论依据， 从而在面临危机时更倾向于采用非常

规货币政策。 而这些非常规货币政策造成了国家货币

与债务水平的急剧变化， 表现为央行资产负债规模的

急剧扩张和政府债务的持续上升。 而中国在党的民生

货币思想的指导下， 则采用精准滴灌等创新的结构型

货币工具来应对经济和金融危机， 从而无论是货币还

是债务层面的经济指标变化也会更加稳定。
２ 中国和主要发达国家经济指标的对比分析。
在危机的冲击下， 不同货币功能思想的指导下所

采取的不同的货币政策实践， 会带来不同的经济发展

绩效； 而经济发展的好与坏， 也是检验货币功能思想

与实践的重要标准。 图 ３ 分别展示了世界主要国家

（地区） 经济发展的变化趋势。 可以看出， 中国的经

济总量在过去的 ２０ 年中持续增长， 并于 ２０１０ 年超过

日本、 ２０１８ 年超过欧元区， 成为世界第二大经济体。
从 ＧＤＰ 增速上看， 疫情之前， 中国的经济增速一直

保持在 ６％以上， 而同期美国、 日本、 欧元区的经济

增速的均值分别为 ２ １％、 ０ ９％、 １ ４％。 ２０２０ 年疫

情冲击发生后， 在全世界经济出现负 ３％增长的情况

下， 中国经济仍然保持了 ２ ３％的增速。 另外， 在次

１１

① 根据 Ｗｉｎｄ 和国际货币基金组织 （ＩＭＦ） 的数据， 从 ２００８ 年次贷危机发生前 （２００７ 年 １ 月） 到 ２０２０ 年新冠疫情发生后 （２０２１ 年 ５ 月）， 美

联储、 日本央行、 欧洲央行的资产规模分别增长了 ６ ９ 万亿美元、 ６００ 万亿日元、 ６ ４ 万亿欧元。
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贷危机和新冠疫情的冲击下， 中国经济都保持了稳定

的增长， 而相比之下发达国家则出现了明显的经济波

动和负增长。 同时， 在高速增长的过程中， 中国的基

尼系数从 ２００８ 年后持续下降①。 而美国从次贷危机

发生后基尼系数一路走高。 美国收入分配持续扩大的

原因在于， 过度宽松的货币政策使得大量的货币进入

金融市场， 导致资产价格膨胀， 而富人持有的资产更

多， 从而收入分配变得更加不平等、 社会的矛盾更加

激化， 在疫情的冲击下这种效应更加放大②。 而中国

在民生货币功能思想的指导下， 始终从民生为本的角

度出发制定和实施货币政策， 从而使得国内的收入分

配情况在经济快速发展的同时进一步改善。
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图 ３　 世界主要国家 （地区） ＧＤＰ 总量和增速变化图

　 　 中外货币政策实践和经济发展指标的差异表明，
现代货币理论指导下的美国、 日本、 欧洲等发达国家

（地区） 的货币政策实践的核心是拯救危机， 在暂时

缓解外部冲击的情况下， 却导致了流动性的泛滥和国

家债务的急剧增长， 引致了更深层次的社会经济问

题， 不利于经济的可持续发展； 而中国货币功能思想

的核心是民生为本， 在外部冲击下坚持稳健的货币功

能政策实践， 从而使得中国能够平稳地度过历次危

机， 在经济和社会平稳发展的同时， 也成为世界经济

增长最主要的推动力。

五、 结论与启示

（一） 党的民生货币功能思想的内在特征与优势

中国共产党的百年民生货币思想与实践的历程，
从建党初期为农民提供低息贷款调动农民生产生活和

革命的积极性， 到根据地和长征路上的红色货币与红

色金融支持抗战胜利； 从新中国成立后的大一统货币

金融体系支持国家的工业化转型， 到改革开放后货币

金融体系的全面发展和开放支持中国参与世界经济发

展， 再到十八大之后中国特色社会主义新时代的现代

化金融体系建设实践。 在百年货币思想与实践的发展

历程中， 中国共产党始终以党和国家的战略为导向发

展货币金融体系， 坚持 “民生为本” 的核心， 同时

保持着货币金融政策的稳定性。 正因为如此， 中国才

能在党的领导下实现货币金融体系的发展和走向现代

化的同时实现 “无危机增长”， 在发展中保障了最广

大人民的根本利益。
（二） 对党在新时代货币金融功能思想与实践的

启示

第一， 坚持党对货币金融工作的领导。 党的领导

是货币金融工作顺利开展的根本保证。 党的领导为革

命、 建设和改革各个时期的货币金融工作的重点指明

了方向， 使得中国的货币金融体系能够从建国之前根

据地和解放区的货币与银行的初步实践平稳过渡到大

一统的货币金融体系， 又在市场化改革的指引下再平

稳地发展成为当前的多层次金融体系， 每一阶段的发

展都离不开党和国家的战略部署。 因此， 在 “十四

五” 时期的货币金融体系建设中更应该坚定党的领

２１

①

②

２０１６ 年之前的数据来源于世界银行， ２０１６ 年后中国基尼系数的数据缺失。 根据中国国家统计局的数据， ２０１６ 年后中国的基尼系数仍然在持

续下降， 表明中国的收入分配在持续改善。
根据彭博社报道： 新冠疫情导致美国的贫富差距进一步拉大， 美国最富有的 ５０ 人的财富相当于最贫穷的 １ ６５ 亿人 （超过美国人口总数的一

半） 的财富总和。 参见： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ ｂｌｏｏｍｂｅｒｇ ｃｏｍ ／ ｎｅｗｓ ／ ａｒｔｉｃｌｅｓ ／ ２０２０－１０－０８ ／ ｔｏｐ⁃５０⁃ｒｉｃｈｅｓｔ⁃ｐｅｏｐｌｅ⁃ｉｎ⁃ｔｈｅ⁃ｕｓ⁃ａｒｅ⁃ｗｏｒｔｈ⁃ａｓ⁃ｍｕｃｈ⁃ａｓ⁃ｐｏｏｒｅｓｔ⁃１６５⁃
ｍｉｌｌｉｏｎ。
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导， 坚持以习近平新时代中国特色社会主义思想为指

导， 从而实现现代化货币金融体系的稳定发展， 支持

高质量发展时期经济的稳定增长。
第二， 坚持货币功能实践中的民生导向。 党在货

币功能思想与实践发展的过程中， 始终和最广大的人

民站在一起， 从而才能使党的货币金融工作始终扎根

于人民， 在经济金融的建设中能够服务于人民。 党的

货币金融思想与实践的民生属性也是党在革命、 建设

和改革时期取得成功的重要保障。 “民生为本” 就是

要求在货币金融体系的发展中从民生的角度出发， 首

先要管好货币的总闸门， 不搞 “大水漫灌”， 不让

“老百姓手中的 ‘票子’ 变毛了”； 同时， 在 “创新、
协调、 绿色、 开放、 共享” 的新发展理念下， 进一

步推进普惠金融、 绿色金融、 金融科技等新金融业态

的发展， 使得货币金融体系的发展能够真正地惠及人

民群众。
第三， 积极建设现代中央银行制度和参与全球金

融治理。 在改革开放后， 中国人民银行以战略、 民

生、 稳健为基调的宏观调控为中国经济的高速平稳增

长提供了支持。 因此， 在经济高质量发展时期， 建设

现代中央银行制度也是题中应有之义。 同时， 随着中

国国力的不断增强和人民币国际化进程的推进， 中国

参与国际货币体系和金融治理的要求也日益增强。 在

世界处于百年未有之大变局和国际形势日益复杂的情

形下， 中国更应该以大国的担当积极参与全球货币和

金融体系的治理， 加强现代中央银行制度的建设和国

际交流， 为国际货币金融体系的稳定提供中国力量和

中国经验。
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一、 引言

伴随我国人口老龄化程度的不断加深， 人口老龄

化是否会显著推动地方政府债务增长 （以下简称

“地方债务” ） 成为近年来社会各界关注的热点。
２０００ 年中国正式步入老龄化社会， ２０２０ 年中国老龄

化程度 （６５ 岁及以上老年人口占比） 由 ２０００ 年的

７ ０％加速提升至 １３ ５％①， 逼近深度老龄化标准值

１４％， 年均增长率约为 ３ ３４％。 同一时期， 中国地方

债务从 ２００１ 年的约 ２ 万亿元， 增至 ２０２０ 年的约 ２５ ７
万亿元②， 年均增长率约为 １３ ６％。 当前， 中国面临

人口老龄化与地方债务双双攀升的局面。 地方债务发

展速度如此之快， 与快速的老龄化之间是否存在关

系？ 若是， 人口老龄化是如何影响地方债务的？ 此

外， 中国有着规模较大的人口流动， 人口流动会对流

入地与流出地公共服务供给、 经济增长等各个方面产

生影响。 由此， 人口流动是否也会影响地方债务的规

模？ 结合人口流动， 人口老龄化是否会对地方债务产

生叠加或抵消作用？ 《 “十四五” 规划和 ２０３５ 年远景

目标纲要》 中提出， 要实施积极应对人口老龄化国

家战略。 减税降费大背景下， 政府财力可持续性面临

压力， 以债务来缓解政府财力压力是政府常用的解决

之道。 因此， 在这些因素叠加的大背景下， 研究人口

老龄化、 人口流动与地方债务问题显得更加重要。

二、 文献述评

关于老龄化与地方政府债务之间的关系问题， 国

内外学者主要集中研究以下几个方面的内容：
（一） 老龄化对发达经济体主权债务危机的影响

研究

欧洲国家较早关注人口老龄化对经济的影响， 认

为老龄化会造成劳动力短缺与老化、 加重社会保障负

担、 抑制创新等， 对经济增长有抑制作用。 同时，
也有学者研究发现老年人口的增加能够提高储蓄

率， 提高人力资本投资， 对经济增长有正向调节作

用 （ Ｋｒｅｍｅｒ 和 Ｔｈｏｍｓｏｎ， １９９８［１］； Ｔａｂａｔａ， ２００５［２］；
Ｂｌｏｏｍ 等， ２０１０［３］； 姚东旻等， ２０１７［４］； 齐红倩和闫

海春， ２０１８［５］； 蔡昉， ２０２１［６］ ）。 因此， 老龄化对经

济的影响并没有形成一致结论。

然而欧洲国家自 ２００８ 年开始发生的主权债务危

机， 使得更多的学者开始关注老龄化与债务危机之间

的关系。 围绕这一主题， 国内学者主要探讨欧洲债务

危机中人口老龄化对养老保险制度的影响， 并为我国

养老金制度改革提供政策建议。 根据欧洲国家债务危

机的事实， 国内学者从理论 （郑秉文， ２０１１［７］； 周

茂华， ２０１４［８］ ） 和实证 （马宇和王群利， ２０１５［９］；
黄晓薇等， ２０１５［１０］； 杜萌和马宇， ２０１５［１１］； 赫国胜

和柳如眉， ２０１６［１２］； 黄晓薇等， ２０１７［１３］； 祁毓和张

丹， ２０２０［１４］） 两大方面进行了研究， 认为人口老龄

化会扩大养老金制度体系存在替代率过高、 待遇率失

衡等问题的负面效应。 同时， 老年抚养比的不断提

高， 使得欧洲国家福利支出大幅增加， 老龄化是诱发

欧洲国家债务危机的原因之一。 在此研究基础上， 国

内学者提出防止潜在财务风险发生的相应政策建议，
包括延长退休年龄、 改善养老金制度中参数不合理情

况、 改善再分配因素失衡等。
（二） 老龄化对中国政府债务的影响研究

国内学者研究国内政府债务的文献自 １９９９ 年左

右起逐渐增加， 以政府债务为主题， 围绕债务成因、
债务风险、 债务管理等方面进行了非常丰富的研究与

积累。 关于老龄化对中国政府债务影响的研究， 相比

而言并不多， 还处于起步阶段。 利用中国知网指数功

能， 自 ２００９ 年起， 关键词为 “政府债务” 的中文文

献数量呈现井喷状， 至 ２０２０ 年相关中文文献数量累

计为 ８ ５３１ 篇。 当将关键词设定为 “政府债务” 与

“老龄化”， 获得的文献数量不多， 但研究处于上升

趋势。 ２０１１—２０２０ 年累计数量为 ５４ 篇。③

现有文献中， 对于人口老龄化与中国政府债务的

研究， 主要体现以下几个阶段特征： 第一阶段， 关注

养老保险制度可持续性的研究。 １９９７ 年 ７ 月 《国务

院关于建立统一的企业职工基本养老保险制度的决

定》 标志着养老保险由原来的现收现付模式调整为

“社会统筹与个人账户” 模式， 这一转变引发国内

学者对养老保险制度的可持续性进行了较多研究，
其中李明镇 （２００１） ［１５］、 夏鹰和潘广云 （２００２） ［１６］、
姜永宏 （２００６） ［１７］等对养老保险制度改革中隐性债务

问题进行了探讨， 认为制度转型所带来的收支缺口等

５１
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参见国家统计局网站， 第七次全国人口普查主要数据情况， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｓｔａｔｓ ｇｏｖ ｃｎ ／ ｔｊｓｊ ／ ｚｘｆｂ ／ ２０２１０５ ／ ｔ２０２１０５１０＿１８１７１７６ ｈｔｍｌ， ２０２１－５－１１。
经第十三届全国人民代表大会第二次会议审议批准， ２０２０ 年年末， 全国地方政府债务余额为 ２５６ ６１５ 亿元。 其中， 一般债务余额 １２７ ３９５ 亿

元， 专项债务余额 １２９ ２２０ 亿元， 都控制在全国人大批准的债务余额限额之内。
利用中国知网指数功能进行文献搜集整理时间为 ２０２１ 年 ５ 月 ２０ 日， 因此所有相关文献统计数量均为截止至 ２０２１ 年 ５ 月 ２０ 日的数据。
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隐性债务问题亟需解决。 第二阶段， 突出人口老龄化

对养老保险制度的影响。 随着人口老龄化的不断提

高， 国内学者开始重点关注人口老龄化对养老保险制

度的影响， 尤其是欧洲债务危机的爆发， 人口老龄化

所带来的财政支出负担的加重， 成为这一阶段的研究

重点。 除了上述研究人口老龄化对欧洲等国家债务

危机的影响外， 国内学者也同步研究人口老龄化对

我国养老金制度的影响 （肖严华， ２０１１［１８］； 刘学

良， ２０１４［１９］）。 第三阶段， 关注人口老龄化与中国政

府债务之间的关系。 学者们在探讨老龄化对中国政府

资产负债表以及财政稳定性影响的基础上 （李时宇

和冯俊新， ２０１４［２０］； 龚锋和余锦亮， ２０１５［２１］； 黄春

元， ２０１５［２２］）， 逐步开始分析老龄化与政府债务之间

的关系。 学者们主要利用省级面板数据， 通过实证分

析， 分别从人口老龄化、 财政支出刚性、 人口老龄

化与房价波动等角度分析老龄化对地方债务的影

响。 研究认为， 人口流出比例越高、 老年人口抚养

比越高， 财政支出刚性越高， 地方政府负债率越高

（仲凡和杨胜刚， ２０１６［２３］ ）； 人口老龄化对房价和地

方债务风险有着显著的影响， 其中人口老龄化会对地

方债 务 风 险 造 成 长 期 的 正 向 冲 击 （ 刘 禹 君，
２０１９［２４］）。 也有学者开始探究老龄化对地方债务的影

响机制。 陈小亮等 （２０２０） ［２５］ 基于 ２０１０—２０１７ 年全

国 ３０ 个省份的面板数据进行实证研究， 认为老龄化

在增加财政养老支出的同时， 也会降低经济增速， 老

龄化通过 “分子端” 和 “分母端” 两条机制对中国

的地方政府债务负担产生较为显著的不利影响。
国内围绕地方政府债务的成因、 管理、 与经济之

间的关系等方面的研究非常丰富， 并均已取得重大进

展。 但关注人口结构， 尤其是人口流动下的老龄化对

地方债务影响的研究还不多， 且已有研究存在以下待

深入挖掘的空间： （１） 主要站在国际视角研究该问

题， 针对中国的研究不多。 由上述文献综述可知， 无

论是从文献数量还是从研究深度而言， 国内学者主要

是以发达经济体或者将中国作为国家层面研究样本之

一进行研究， 专门针对中国老龄化问题给地方债务造

成的影响方面的研究文献较少， 或者说针对该问题的

研究才刚刚起步。 （２） 对中国该问题的研究， 主要

关注老龄化对地方债务的影响， 结合人口流动所带来

的综合影响并未成为重点关注方向。 人口流动会通过

劳动力、 投资、 技术与消费等超导机制对经济发展产

生影响 （Ｍｅｌｏ 和 Ｇｒａｈａｍ， ２０１４［２６］； Ｌｉｍａ 和 Ｓｉｌｖｅｉｒａ⁃
Ｎｅｔｏ， ２０１５［２７］； 章屹祯等， ２０１９［２８］； 禄进等， ２０１９［２９］；
等等）。 由此， 在关注老龄化的同时， 有必要将人口

流动的影响因素一并考虑进来， 以综合考量人口结构

变动对地方债务的影响， 得出更加科学的结论， 为地

方债务的管理提出科学、 合理、 综合的政策建议。
本文余下内容安排如下： 第二部分结合人口流动

分析老龄化对地方债务的影响机制并提出研究假设；
第三部分说明相关数据， 并介绍实证方法； 第四部分

和第五部分报告实证结果， 包括基准回归结果、 稳健

性检验以及老龄化对地方债务的影响机制分析； 第六

部分是全文结论与政策建议。

三、 理论分析与研究假设

人口老龄化是中国未来社会的长久特征之一， 老

年人口占比持续增加， 将会对一国或地区的消费、 产

业发展、 社会保障等各个方面产生深远影响。 已有文

献发现， 人口老龄化是导致政府债务规模不断攀升的

原因之一 （Ｆａｒｕｑｅｅ 和 Ｍüｈｌｅｉｓｅｎ， ２００３［３０］； Ａｆｆｌａｔｅｔ，
２０１８［３１］）。 中国未富先老的社会现状， 一方面可能将

从劳动效率、 创新等方面影响经济增长， 进而影响财

政收入； 另一方面使得公共服务供给需要逐步或快速

向适应老龄化社会过渡。 老龄化对财政收支两方面影

响， 可能导致政府财政收支不均衡， 成为引发政府债

务规模不断扩大的原因。 此外， 还有另一个不容忽视

的人口结构问题———人口流动。 人口流动在为流入地

注入劳动力进而提高劳动效率促进经济增长的同时，
也会加大流入地公共服务供给压力， 进而给当地政府

造成财力压力， 形成举债动机。 因此， 本部分从中国

实际情况出发， 基于一个综合性的视角 （包括人口

流动以及其他相关因素等） 展开分析， 阐释老龄化

影响地方债务的内在机制， 为后续的实证分析提供理

论依据。
中国虽然是世界第二大经济体， 但收入仍处于中

等偏上国家水平， 中国老龄化的规模大、 速度快以及

未富先老的特征明显。① 中国人口老龄化的三个特

６１

① 中国人口老龄化具有三个特征， 即老年人口规模大、 老龄化速度快以及未富先老。 ２０１９ 年中国 ６５ 岁以上人口占比为 １２ ６％， 与 ２０００ 年的

７ ０％相比， 老龄化年均增长率约为 ２ ９８％。 而 ２０１９ 年 ６５ 岁以上人口占比的世界平均水平为 ９％。 与世界平均水平相比， 中国老年人口规模

不仅大而且老龄化速度快。 据联合国的预测数据， 在 ２０１５—２０５０ 年间， 中国 ６０ 岁及以上人口的比重年平均增长速度为 ２ ３５％， 同期该比重

的世界平均增长速度为 １ ５３％ （蔡昉， ２０２１［６］ ）。
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征， 短时期内具有不可逆性， 将会长期伴随中国经济

社会的发展， 并将对社会各个方面产生不容忽视的影

响。 仅从财政收支角度来看， 一方面， 不断加深的老

龄化会带来劳动人口的减少、 劳动生产率的变化以及

改变社会消费水平等， 对经济增长以及税收收入产生

影响进而影响财政收入； 另一方面， 人口老龄化会提

高社会抚养比， 加大养老金负担， 而且随着老年人口

不断提高， 对医疗保障、 社会救助等老年人急需的公

共服务项目有了更加迫切的诉求， 这些会进一步加大

政府财政支出的压力。 由文献综述可知， 人口老龄化

对经济增长的影响并无定论， 即老龄化是抑制经济增

长还是会促进经济增长， 以及对税收收入的影响如何

也无定论， 进而也不能肯定对财政收入是否会产生抑

制或促进的影响。 但从财政支出而言， 老龄化必然会

加大政府财政支出压力。 根据我们搜集整理的数据，
对老龄化与地方债务之间的关系进行初步分析发现，
随着老龄化的不断提高， 地方债务规模也随之不断提

升， 见图 １。 结合理论与现实， 我们初步判断， 老龄

化会推动地方债务规模增长， 是地方债务增长的诱因

之一。 但老龄化是否从收支两个角度共同影响政府财

力平衡， 还需进一步探讨， 这也是本文第五部分对老

龄化影响地方债务机制做进一步分析的原因。
中国的人口流动具有流动规模大、 老年流动人口

规模不断上升以及青壮年劳动力占比不断下降的三个

特征。① 大规模的人口流动， 给流入地公共服务供给

带来巨大压力。 由于中国特有的户籍制度， 地方基本

公共服务供给主要以户籍人口为依据 （甘行琼等，
２０１５［３３］； 江依妮和张光， ２０１６［３４］ ）， 人口流入要么

挤占公共资源， 造成当地人均公共服务供给水平下

降， 要么直接导致流入地公共服务供给加大。 无论哪

种情况发生， 都会给流入地带来财政支出压力， 加大

当地收支不平衡程度， 形成举债压力。
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图 １　 老龄化与地方债务的关系

同时， 老年流动人口规模不断上升， 以及青壮年

流动劳动力占比的下降， 人口流动有可能加大流入地

人口老龄化的程度。 流动人口中老年人占比越来越

高， ２０１０ 年 ６０ 岁 及 以 上 老 年 流 动 人 口 比 例 为

３ ８７％， ２０１５ 年该比例上升至 ５ ８８％ （ 段成荣，
２０１９［３２］）， ２０２０ 年该比例仍有一定程度的上升。 我

们以所搜集的数据中人口流入平均值为限， 将人口流

入地分为人口流入高 （大于平均值） 和人口流入低

（小于平均值） 两个地区， 发现人口流入高的地区老

龄化程度会更显著， 见图 ２。
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图 ２　 人口流入高与人口流入低的地区老龄化的情况
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① 中国人口流动的特征如下： （１） 流动规模大。 国家卫生健康委员会发布的 《中国流动人口发展报告 ２０１８》 显示， ２０１８ 年年末中国流动人口

２ ４１ 亿人， 约占全国总人口的 １ ／ ６。 （２） 老年流动人口规模不断上升。 总体来讲， 中国流动人口始终以劳动年龄人口为主， 儿童人口和老年

人口占比相对较少。 但随着人口结构的不断变化， 流动人口的高龄化趋势日益明显。 有数据显示， 中国老年流动人口规模从 ２０００ 年的

５０３ ０２ 万逐步增加到 ２０１５ 年的 １ ３０４ ３０ 万， １５ 年间规模增加了接近 １ ６ 倍， 年均增长 ６ ６％ （段成荣等， ２０１９［３２］ ）。 （３） 青壮年流动劳动

力占比呈下降趋势。 １９９０—２０１０ 年 １６～４４ 岁青壮年流动劳动力占比基本稳定在 ７０％左右， ２０１０—２０１５ 年该比例开始出现下降， 至 ２０１５ 年下

降了 ２ ６％。 同期 ４５～５９ 岁流动人口比例由 ２０１０ 年的 １２ ５％上升至 ２０１５ 年的 １５ ６％。
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　 　 由此可见， 流动人口的规模不断扩大， 年龄结构

的不断变化， 对流入地与流出地的经济、 公共服务等

各方面都提出了挑战。
综合以上分析 （包括第二部分的典型事实和既

有文献评述）， 我们认为中国的人口老龄化对地方债

务的影响机理如图 ３ 所示： （１） 人口老龄化会通过

改变劳动效率、 创新能力、 消费结构等方面， 对一国

或一个地区经济增长和税收收入产生正向或负向影

响①， 进而影响政府财政收入。 究竟呈现何种效应取

决于社会能否及时应对老龄化、 充分发挥老年人的优

势， 调整产业和消费等。 （２） 人口老龄化的不断加

深， 对社会保障支出、 医疗支出有迫切需要， 需要公

共服务支出逐步向适应老龄化需求过渡。 这一方面会

加大政府财政支出的压力， 另一方面在财政支出规模

既定的前提下， 会对科教支出等非老龄化急需的支出

方面产生挤出效应， 从而影响财政支出规模和结构。
（３） 老龄化对财政收入和财政支出两方面的影响，
会引发财政收支不平衡。 老龄化的不可逆性与长期

性， 容易对政府财力造成压力， 形成政府举债压力，
进而推动地方债务增长。 （４） 伴随人口老龄化， 人

口流动对地方债务的影响也不容忽视。 一方面， 伴有

老年流动人口不断增加的人口流动有提高流入地人口

老龄化的可能， 对当地公共服务支出产生压力； 另一

方面人口流动本身也会不断加大流入地公共服务供给

压力。 因此， 人口流动对流入地财政支出产生较大影

响， 容易形成当地政府举债压力， 进而推动地方债务

增长。
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图 ３　 人口老龄化、 人口流动影响地方债务增长的机理

依据上述机理分析， 我们得出以下有待实证检验

的假说：

假说 １： 人口结构变动是影响地方债务增长的因

素。 具体而言， 随着人口老龄化的不断加深， 老龄化

会显著推动地方债务增长。 人口流入也是推动地方债

务增长的因素之一。
假说 ２： 人口流动的差异性， 会影响老龄化与地

方债务之间的关系。 在人口流入高的地区， 老龄化对

地方债务的推动作用更加明显。

四、 数据说明与实证方法

（一） 数据说明

地方债务的数据获取难度较大， 截至目前中国仍

未建立专门针对地方债务的官方数据库， 审计署掌握

的地方债务审计数据公开的程度也比较有限。 本文借

鉴已有文献 （黄春元和毛捷， ２０１５［３６］； 陈诗一和汪

莉， ２０１６［３７］； 毛捷和黄春元， ２０１８［３８］ ） 的做法， 按

照显性债务与或有债务的类型， 对省级地方债务数据

进行归类整理和计算， 以下是详细说明。 在此， 一并

介绍与后续实证分析相关的其他数据。
１ 地方债务数据。
本文的地方债务数据包括城投债和地方政府发

行债券两部分。 其中， 城投债数据来自徐军伟等

（２０２０） ［３９］， 并通过市级城投债合并至省级， 形成省

级城投债发行额和省级城投债余额。 地方政府发行债

券比较复杂， 由于时间跨度为 ２００６—２０１８ 年， 地方

政府发行债券经历了财政部代理发行地方政府债券、
地方政府自行发债等阶段， 因此对应的政府发行债券

出现了国债转贷收入、 国债转贷资金上年结余、 财政

部代理发行地方政府债券收入、 地方政府债券收入、
地方政府一般债务收入等统计条目； 在还本付息方

面， 存在拨付国债转贷收入、 国债转贷资金结余、 政

府债券还本支出、 地方政府一般债务还本支出、 债务

付息支出等条目。 按照对应关系， 我们在处理地方政

府发行债券的数据方面， 将地方政府债券发行额定义

为国债转贷收入、 财政部代理发行地方政府债券收

入、 地方政府债券收入和地方政府一般债务收入之

和； 将地方政府发债还本付息定义为拨付国债转贷收

入、 政府债券还本支出、 地方政府一般债务还本支

８１

① 学者们关于老龄化对经济增长的影响尚未形成定论， 部分学者认为老龄化导致劳动力短缺与老化、 加重社会保障负担、 抑制创新等， 抑制经

济增长。 相反， 也有学者研究发现老年人口的增加能够提高储蓄率， 提高人力资本投资， 促进经济增长 （ Ｋｒｅｍｅｒ 和 Ｔｈｏｍｓｏｎ， １９９８［１］ ；
Ｔａｂａｔａ， ２００５［２］ ； Ｂｌｏｏｍ 等， ２０１０［３］ ； 姚东旻等， ２０１７［４］ ； 齐红倩等， ２０１８［５］ ； 蔡昉， ２０２１［６］ ）。 同时， 老龄化对税收收入的影响也并不确

定， 有研究认为老龄化会降低个人所得税， 但会相应提高商品税。 老年人口商品税负的高低对于财政可持续性的影响也呈现出先抑后扬的非

线性关系。 （龚锋等， ２０１５［２１］ ； 韩秀兰和赵楠， ２０１９［３５］ ）
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出、 债务付息支出之和。 与城投债相对应， 地方政府

发行债券也分为地方政府债券发行额和地方政府发债

余额两类。 其中， 本年地方政府债券额定义为地方政

府债券发行额减去地方政府发债还本付息 （有国债

转贷收入的年份， 该数据还要再加上国债转贷资金上

年结余）。 本年地方政府债券余额定义为本年地方政

府债券额与上年地方政府债券额之和。

本文实证部分所需地方债务数据由城投债和地方

政府发行债券两部分组成， 因此， 省级债务发行额

（ｄｅｂｔｆｘ） 定义为地方政府债券发行额与省级城投债发

行额之和， 省级债务余额 （ｄｅｂｔｙｅ） 定义为本年地方

政府债券余额与省级城投债余额之和。 具体统计方法

见表 １。

表 １ 地方债务变量等数据含义及统计方法

变量名 含义 统计方法

ｚｗｆｘ 地方政府债券发行额 财政部代发债券＋地方政府债券收入＋地方政府一般债务收入＋国债转贷收入

ｚｗｈｂ 地方政府债务还本额 拨付国债转贷收入＋政府债券还本支出＋地方政府一般债务还本支出＋债务付息支出

ｂｎｚｗｅ 本年政府债券额 本年地方政府债务发行额 （ ｚｗｆｘ）－本年地方政府债务还本额 （ ｚｗｈｂ）

ｎｅｔａｍｏｕｎｔ 本年政府债务余额 本年政府债券额 （ｂｎｚｗｅ）＋上年政府债券额

ｓｊｃｔｚｆｘ 省级城投债发行额 省内各市城投债发行额之和

ｓｊｃｔｚｙｅ 省级城投债余额 本年城投债余额＋上年城投债余额

ｄｅｂｔｆｘ 省级债务发行额 政府债务发行额 （ ｚｗｆｘ）＋省级城投债发行额 （ ｓｊｃｔｚｆｘ）

ｄｅｂｔｙｅ 省级债务余额 本年政府债务余额 （ｎｅｔａｍｏｕｔ）＋省级城投债余额 （ ｓｊｃｔｚｙｅ）

ｄｅｂｔｆｘｐｏｐ 人均债务发行额 省级债务发行额 （ｄｅｂｔｆｘ） ／ 常住人口 （ｃｚｐｏｐ）

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ 人均债务余额 省级债务发行额 （ｄｅｂｔｙｅ） ／ 常住人口 （ｃｚｐｏｐ）

ｏｌｄ 老年抚养比 ６５ 岁及以上人口占 １５～６４ 岁人口的比重

ｏｌｄｅｒ 老年人口占比 ６５ 岁及以上老年人口占比

ｒｋｌｒ 人口流动 （常住人口－户籍人口） ／ 户籍人口×１００％

ｒｊｇｄｐｒａｎｋ 人均 ＧＤＰ 排名 实际人均 ＧＤＰ 排名

ｕｒｂａｎ 城镇化率 城镇人口比重

ｃｚｚｃ 财政自主权 人均省级财政支出 ／ （人均省级财政支出＋人均中央财政支出）×１００％

ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ 基础设施投资 基础设施投资 ／ ＧＤＰ×１００％

ｔｒａｄｅｇｄｐ 贸易依存度 进出口额 ／ ＧＤＰ×１００％

ｊｒｚｊｚｇｄｐ 金融业增加值 金融业增加值 ／ ＧＤＰ×１００％

ｇｄｐ１ ＧＤＰ 增长率 本年 ＧＤＰ 增长率与上年相比的比率

ｔａｘｇｄｐ 税收收入 税收收入 ／ ＧＤＰ×１００％

ｋｊｚｃ 科教支出 教育支出 ／ 省级财政支出×１００％

ｌｎｓｂｚｃ 社保支出 社会保障与就业支出取对数

ｌｎｙｌｚｃ 医疗卫生支出 医疗卫生与计划生育支出取对数

　 　 ２ 其他数据。
本文实证分析中还涉及老年抚养比、 老年人口占

比、 人口流动、 人均实际 ＧＤＰ、 基础设施投资、 财

政自主权、 城镇化率以及贸易依存度等数据， 具体见

表 １。 在此， 要对基础设施投资进行专门说明。 借鉴

黄春元和刘瑞 （２０２０） ［４０］ 的做法， 考虑地方债务投

向， 本文选用三大重点行业固定资产投资额替代固定

资产投资总额指标， 用 “基础设施投资” 指标表示，
主要包含交通运输、 仓储和邮政业， 水利、 环境和公

共设施管理业以及房地产业等三大行业的固定资产投

资额。 本文使用 ２００６ 年为基期的物价指数将名义数

据调整为实际值， 表 ２ 给出了本文实证分析所用主要

变量的描述性统计结果。

９１
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表 ２ 变量统计性描述

变量名 含义 样本数 平均值 标准差 最小值 最大值

ｄｅｂｔｆｘｐｏｐ 人均债务发行额 ３９０ １２ ７２３ １５ ４６０ ０ ０００ ９４ ２３０

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ 人均债务余额 ３９０ ２２ ４８３ ３１ ０３４ －０ ３３３ ２２５ ７４６

ｏｌｄ 老年抚养比 ３９０ １３ ２１６ ２ ８０９ ７ ４４０ ２２ ６９０

ｏｌｄｅｒ 老年人口占比 ３９０ ９ ７００ １ ９７８ ５ ４７３ １５ １６２

ｒｋｌｒ 人口流动 ３９０ ３ ６２７ １８ ０２６ －２０ ５０６ ６８ ６２６

ｒｊｇｄｐｒａｎｋ 人均 ＧＤＰ 排名 ３９０ １５ ５００ ８ ６６７ １ ０００ ３０ ０００

ｕｒｂａｎ 城镇化率 ３９０ ５４ １０４ １３ ６３６ ２７ ４６０ ８９ ６００

ｃｚｚｃ 财政自主权 ３９０ ８３ ４３１ ５ ９１１ ６６ ８５７ ９９ ７９５

ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ 基础设施投资 ３９０ ３０ ２４８ １２ ２５３ １２ ７４０ ７１ ０９７

ｔｒａｄｅｇｄｐ 贸易依存度 ３９０ ３０ ４６１ ３６ ６０４ １ ６８２ １７２ １４７

ｊｒｚｊｚｇｄｐ 金融业增加值 ３９０ ５ ６４５ ３ ０６４ １ ０９１ １９ ６２８

ｇｄｐ１ ＧＤＰ 增长率 ３９０ ９ ０４４ ４ ９０７ －２３ ２２０ ２４ １８０

ｔａｘｇｄｐ 税收收入 ３９０ ８ ０５２ ３ ６１８ ３ ０５３ ２５ ３３４

ｋｊｚｃ 科教支出 ３９０ １６ ４０５ ２ ６６４ ０ １６０ ２２ ２１７

ｌｎｓｂｚｃ 社保支出 ３９０ ５ ５４３ ０ ７２５ ３ １６３ ６ ９８３

ｌｎｙｌｚｃ 医疗卫生支出 ３９０ ４ ９０３ ０ ８７３ １ ９４７ ６ ８２７

３ 数据来源。
上述地方政府债务数据， 主要来源于 《中国财

政年鉴》、 财政部网站和徐军伟等 （２０２０） ［３９］ 等公布

的相关信息和数据。 实证分析所需其他经济数据， 均

来自历年 《中国财政年鉴》 《中国统计年鉴》 和 《中
国固定资产投资统计年鉴》。 需要说明的是， 由于西

藏的地方债务等数据具有特殊性， 本文在进行实证分

析时未将其纳入考虑， 因此回归的样本时间跨度为

２００６—２０１８ 年， 包括中国大陆 ３０ 个省份。
（二） 实证方法

由于老龄化本身带有比较明显的时间效应， 其对

地方政府债务的影响会被时间固定效应所吸收， 因此

参考石绍宾等 （２０１９） ［４１］、 陈小亮等 （２０２０） ［２５］的做

法， 在构建人口老龄化以及人口流动对地方债务影响

的实证模型时， 没有直接控制时间固定效应。 具体模

型如下：

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐｉｔ ＝α＋βｏｌｄｉｔ＋ψｒｋｌｒｉｔ＋ηＸ ｉｔ＋ｕｉ＋εｉｔ （１）

其中， ｉ 表示省份， ｔ 是年份； ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ 表示地方债

务规模， 用人均债务余额表示， 在稳健性检验中， 被

解释变量更换为人均债务发行额 （ｄｅｂｔｆｘｐｏｐ）； ｏｌｄ 表

示老龄化水平， 我们采用老年抚养比 （６５ 岁以上老

年人口占 １５～ ６４ 岁人口比重） 表示， 在稳健性检验

中用 ｏｌｄｅｒ （６５ 岁及以上老年人口占比） 进行实证分

析； ｒｋｌｒ 表示人口流动水平， 我们用人口流入率度

量， 即该省份常住人口与户籍人口之差占户籍人口的

比率。 ｏｌｄ 和 ｒｋｌｒ 两项的系数 β 和 ψ 是我们关注的重

点。 如果假说 １ 成立， β 应显著为正， ψ 应显著为

正， 即人口老龄化与人口流动的程度越高， 对地方债

务的助推作用越大； 如果假说 ２ 成立， 无论在人口流

动相对较高还是相对较低的地区， β 和 ψ 都应显著为

正， 且人口流动水平较高的地区老龄化对地方债务的

推动作用高于人口流动水平相对较低的地区。
Ｘ 是一个包含其他控制变量的向量。 参考既有文

献的做法， 该向量包括： （１） 经济发展水平 （ ｒｊｇｄ⁃
ｐｒａｎｋ）， 用人均 ＧＤＰ 的排名表示。 一般地， 经济发

展水平越高， 人均 ＧＤＰ 排名越靠前， 地方政府举债

压力会更小。 （２） 经济开放度 （ ｔｒａｄｅｇｄｐ）， 用进出

口总额与 ＧＤＰ 的比值进行度量。 （３） 财政自主权

（ｃｚｚｃ）， 使用各省份人均财政支出占全国人均财政支

出的比例进行度量。 （４） 基础设施投资 （ ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ），
用三大产业基础设施投资额占 ＧＤＰ 的比例进行度量。
（５） 城镇化水平 （ ｕｒｂａｎ）， 用城镇人口比重表示。
（６） 金融业发展水平 （ ｊｒｚｊｚｇｄｐ）， 用金融业增加值占

ＧＤＰ 的比重进行度量。 一般来说， 一个地区金融发

展水平越高， 当地融资平台的信用评价级别越高， 地

０２
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方政府越容易从金融机构获得贷款， 地方政府的债务

规模越会随之扩大 （Ｈａｕｎｅｒ， ２００９［４２］； Ｒｅｉｎｈａｒｔ 和

Ｒｏｇｏｆｆ， ２０１１［４３］； 毛捷等， ２０１９［４４］ ）。 此外， ｕｉ 表示省

份固定效应， εｉｔ表示随机误差项。

五、 老龄化和人口流动对地方政府债务的影响

（一） 基准回归

根据式 （１） 以及 Ｈａｕｓｍａｎ 检验结果， 应使用固

定效应模型。 为了观察老龄化以及人口流动对地方债

务的影响， 将控制变量逐步加入实证过程， 基准回归

结果见表 ３。 这些结果验证了假说 １：
第一， 人口老龄化的系数显著为正， 说明不断加

深的人口老龄化是地方债务不断攀升的原因之一。 这

个结果与已有文献 （黄晓薇等， ２０１７［１３］； 陈小亮等，
２０２０［２５］） 一致。

第二， 人口流动的系数显著为正， 说明人口流动

助推了地方债务的增长。 由于本文人口流动所选用的

指标为常住人口与户籍人口之差占户籍人口的比例，
即衡量的为人口流入。 因此， 这一指标为正， 实际表

明人口流入对流入地的地方债务规模产生了显著的正

向刺激作用。
第三， 从控制变量的结果看， 基本符合预期。 人

均 ＧＤＰ 排名显著为负， 一方面是因为我国存在经济

增长的条件收敛现象， 另一方面 ＧＤＰ 排名上升表示

经济增长得到一定程度的刺激， 会缓解政府还债压

力， 进而降低举债。 城镇化水平对地方债务有显著的

正向促进作用， 财政自主权与经济开放度会抑制地方

债务增长， 而基础设施投资和金融业增加值对地方债

务的影响不显著。

表 ３ 基准回归结果

被解释变量： ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

ｏｌｄ
６ ８９３∗∗∗

（９ ４６）
７ ３２７∗∗∗

（１１ ７２）
７ ５５５∗∗∗

（１２ ４３）
２ ５９９∗∗∗

（４ ６０）
２ １７３∗∗∗

（３ ６１）
２ ３０５∗∗∗

（３ ７４）
１ ７５１∗∗∗

（２ ８９）
１ ５２３∗∗

（２ ４３）

ｒｋｌｒ
３ ２４５∗∗∗

（１１ ５０）
３ ３２０∗∗∗

（１２ １１）
３ ２２６∗∗∗

（１５ ２６）
３ １４５∗∗∗

（１４ ６７）
３ １７８∗∗∗

（１４ ６３）
２ ４９６∗∗∗

（１０ ０８）
２ ３６４∗∗∗

（８ ９４）

ｒｊｇｄｐｒａｎｋ
－２ ３８９∗∗∗

（－４ ８７）
－１ ３４１∗∗∗

（－３ ４９）
－１ ３４０∗∗∗

（－３ ５０）
－１ ３１３∗∗∗

（－３ ４２）
－１ ３７２∗∗∗

（－３ ７０）
－１ ４７５∗∗∗

（－３ ９１）

ｕｒｂａｎ
３ ０９０∗∗∗

（１５ ６５）
３ ６８４∗∗∗

（１０ ４０）
３ ４７７∗∗∗

（８ ４２）
３ ６２１∗∗∗

（９ ０６）
３ ４１１∗∗∗

（８ ００）

ｃｚｚｃ
－０ ７４１∗∗

（－２ ０１）
－０ ７５６∗∗

（－２ ０５）
－１ ０７０∗∗∗

（－２ ９７）
－１ １０６∗∗∗

（－３ ０６）

ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ
０ １３５
（０ ９７）

０ １０９
（０ ８１）

０ ０７２ ２
（０ ５３）

ｔｒａｄｅｇｄｐ
－０ ４１４∗∗∗

（－５ １９）
－０ ３８５∗∗∗

（－４ ６６）

ｊｒｚｊｚｇｄｐ
１ ２３２
（１ ４０）

省份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
－６８ ６２∗∗∗

（－７ ０７）
－８６ １３∗∗∗

（－１０ １９）
－５２ ３９∗∗∗

（－４ ８８）
－１７０ ０∗∗∗

（－１５ ２１）
－１３４ ４∗∗∗

（－６ ４４）
－１２８ ３∗∗∗

（－５ ８９）
－８５ ７４∗∗∗

（－３ ８０）
－７３ ０７∗∗∗

（－３ ０１）

样本量 ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０

Ｒ２ ０ １９９ ０ ４１５ ０ ４５２ ０ ６７５ ０ ６７９ ０ ６８０ ０ ７０２ ０ ７０４

Ｆ 统计量 ８９ ４３ １２７ １ ９８ ０２ １８４ ９ １５０ ０ １２５ ２ １１９ ０ １０４ ６

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

（二） 异质性分析

人口流动尤其是人口流入是否会进一步加重老龄

化对人口流入地的政府债务负担呢？ 为了验证假说

２， 我们进一步将样本进行分组实证， 对该问题进行

解释。 根据人口流动指标 （ ｒｋｌｒ） 的均值 ３ ６３， 我们

将样本分为两组， 即人口流入高的省份 （ ｒｋｌｒ＞３ ６３）
和人口流入低的省份 （ ｒｋｌｒ＜３ ６３）， 实证结果见表 ４。
模型 （１） 和模型 （２） 的结果显示， 在人口流入高

１２
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的地区， 老龄化和人口流动的系数均显著为正， 系数

分别为 ４ ２５４ 和 ３ ０１１， 且两个核心解释变量的系数

与显著性均高于人口流入低的地区 （两个核心解释

变量的系数分别为 １ ０９７ 和 ０ ７１０）。 这一结果表明，
现阶段人口流入会进一步加重老龄化人口流入地的政

府债务负担。

表 ４ 异质性分析

被解释变量

（１） （２）

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ
ｒｋｌｒ＞３ ６３

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ
ｒｋｌｒ＜３ ６３

ｏｌｄ
４ ２５４∗∗∗

（３ １７）
１ ０９７∗

（１ ７３）

ｒｋｌｒ
３ ０１１∗∗∗

（６ ２３）
０ ７１０∗

（１ ８１）

ｒｊｇｄｐｒａｎｋ
１ ５２８
（０ ６０）

－１ ２３９∗∗∗

（－４ １４）

ｕｒｂａｎ
９ ９１９∗∗∗

（５ ４８）
２ ７９２∗∗∗

（７ ０８）

ｃｚｚｃ
－９ ００１∗∗∗

（－３ ７６）
－１ ０８１∗∗∗

（－４ １２）

ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ
０ ６１１
（１ １７）

０ ０７８ ５
（０ ７５）

ｔｒａｄｅｇｄｐ
０ ０８４ １
（０ ４８）

０ ２６１∗

（１ ６８）

ｊｒｚｊｚｇｄｐ
４ ９５７∗∗

（２ ２８）
１ ８９６∗∗

（２ ３４）

常数项
－７９ ４８
（－０ ５９）

－３３ ５６∗

（－１ ８８）

省份固定效应 控制 控制

样本量 １００ ２９０

Ｒ２ ０ ７８３ ０ ７４４

Ｆ 统计量 ３４ ７６ ９３ ４２

（三） 稳健性检验

以下通过改变实证方法和变换核心变量的方

式， 对上述基准回归结果和异质性分析进行稳健性

检验。
１ 基准回归结果的稳健性检验。
为了保证实证结果的稳健性， 我们从两个角度考

虑变换实证方法。 第一， 改变实证方法。 面板数据可

能存在内生性和异方差问题， 因此使用系统 ＧＭＭ 方

法和 ＦＧＬＳ 法等方法进行稳健性检验， 见表 ５。 表 ５
中模型 （１） 和模型 （２） 分别是系统 ＧＭＭ 和 ＦＧＬＳ
法的实证结果， 结果均显示， 人口老龄化和人口流动

对地方债务有显著正向影响。 第二， 变换核心变量。
我们将被解释变量替换为人均债务发行余额 （ｄｅｂｔｆｘ⁃
ｐｏｐ）， 将人口 老 龄 化 指 标 变 换 为 老 年 人 口 占 比

（ｏｌｄｅｒ）， 再进行 ＦＥ 实证检验。 结果如表 ５ 模型 （３）
所示， 人口老龄化和人口流动对地方债务有显著正向

影响。 由此可见， 本文的基准回归结果是稳健可靠的，
改变实证方法和变换核心变量之后， 假设 １ 仍然成立。

２ 异质性分析的稳健性检验。
关于假说 ２ 人口流动会提高流入地人口老龄化给

地方债务带来的负担， 稳健性检验采用变换核心变量

的方式进行检验。 将人口老龄化指标更换为老年人口

占比 （ｏｌｄｅｒ） 之后， 结果如表 ５ 模型 （４） 和 （５）
所示。 相比人口流入小的地区人口流入大的地区人口

老龄化和人口流动对流入地地方债务的正向影响更

大。 这表明， 假说 ２ 的实证结果也比较稳健。
其他控制变量的结果与基准回归结果基本一致，

此处不再赘述。

表 ５ 稳健性检验

被解释变量
（１） ＧＭＭ （２） ＦＧＬＳ （３） ＦＥ （４） （５）

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｄｅｂｔｆｘｐｏｐ ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ（ ｒｋｌｒ＞３ ６３） ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ（ ｒｋｌｒ＜３ ６３）

Ｌ ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ
１ ０４１∗∗∗

（１３ ８２）

ｏｌｄ
１ ７０２∗

（１ ８６）
１ ５２３∗∗

（２ ５６）

ｏｌｄｅｒ
１ ６３７∗∗∗

（３ １３）
６ ４８２∗∗∗

（３ ２７）
１ ９９６∗

（１ ９４）

ｒｋｌｒ
０ ４７３∗

（１ ７３）
２ ３６４∗∗∗

（９ ４１）
０ ７１９∗∗∗

（４ ９６）
３ ０５６∗∗∗

（６ ３０）
０ ７１２∗

（１ ８２）

ｒｊｇｄｐｒａｎｋ
－３ ６５２∗∗∗

（－４ ００）
－１ ４７５∗∗∗

（－４ １２）
－０ ６５４∗∗∗

（－３ １８）
１ ５７３
（０ ６２）

－１ ２３５∗∗∗

（－４ １４）

ｕｒｂａｎ
－２ ２１１∗∗∗

（－２ ８２）
３ ４１１∗∗∗

（８ ４２）
１ ５８０∗∗∗

（６ ８９）
９ ８４３∗∗∗

（５ ４５）
２ ７６８∗∗∗

（７ １７）

２２
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续前表

被解释变量
（１） ＧＭＭ （２） ＦＧＬＳ （３） ＦＥ （４） （５）

ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｄｅｂｔｆｘｐｏｐ ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ（ ｒｋｌｒ＞３ ６３） ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ（ ｒｋｌｒ＜３ ６３）

ｃｚｚｃ
０ ６１２
（１ ２８）

－１ １０６∗∗∗

（－３ ２３）
－０ ７５２∗∗∗

（－３ ８８）
－９ ０２４∗∗∗

（－３ ８０）
－１ ０８８∗∗∗

（－４ ２５）

ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ
０ ６４０∗∗∗

（２ ６５）
０ ０７２ ２
（０ ５６）

０ １９６∗∗∗

（２ ６５）
０ ５８４
（１ １２）

０ ０８０ ７
（０ ７８）

ｔｒａｄｅｇｄｐ
－０ １０３
（－０ ７５）

－０ ３８５∗∗∗

（－４ ９１）
－０ １９８∗∗∗

（－４ ４０）
０ ０９４ ３
（０ ５４）

０ ２６３∗

（１ ７０）

ｊｒｚｊｚｇｄｐ
０ ２８２
（０ １８）

１ ２３２
（１ ４７）

１ ５２１∗∗∗

（３ １５）
５ ０１６∗∗

（２ ３２）
１ ７８６∗∗

（２ １９）

常数项
８６ ４１∗∗

（２ １３）
－２５０ ９∗∗∗

（－７ ７３）
－９９ １０∗∗∗

（－５ ２８）
－８３ ６５
（－０ ６３）

－３６ ０２∗∗

（－１ ９９）

省份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 ３６０ ３９０ ３９０ １００ ２９０

Ｗａｌｄ ｃｈｉ２ １ ５４３ ８６

Ｒ２ ０ ６９８ ０ ７８５ ０ ７４５

Ｆ 统计量 ３５ ０９ ９３ ７９

ＡＲ（１） ０ ０８０

ＡＲ（２） ０ ６８４

Ｓａｒｇａｎ 值 ０ ２３４

Ｈａｎｓｅｎ 值 ０ ９８４

六、 拓展分析

———人口老龄化影响地方债务的机制探析

（一） 理论机制探析

上述实证分析验证了文中两个假说， 即人口老龄

化与人口流动是推动地方债务增长的因素， 且人口流

动大的地区人口老龄化对地方债务的推动作用更大。
由上述理论分析可知， 人口老龄化对经济增长和税收

收入会产生影响， 但尚不能确定影响方向； 人口老龄

化必然会加大财政支出， 改变财政支出结构。 从财力

均衡角度而言， 人口老龄化是从收支两方面同向影响

还是反向影响财力均衡， 抑或仅从财政支出方向影响

财力均衡， 进而推动地方债务增长， 还有待进一步探

究。 本部分主要对该机制进行探析。
从图 ３ 可以看出， 人口老龄化会通过经济增长、

税收收入等因素对财政收入产生影响， 同时也会从民

生支出 （尤其是民生支出中的科教支出、 社会保障

以及医疗服务水平） 等方面影响财政支出。 收支两

方面因素的影响会带来财力均衡的变化， 进而对地方

债务产生影响。 综合考虑人口流动因素以后， 人口老

龄化对地方债务的影响机制可分为以下几个方面：
经济增长效应。 整体而言， 经济发展水平较高的

地区， 政府财政收入较高， 民间资本更为活跃， 债务

使用效率也更高， 因此举债需求较小， 从而抑制债务

增长。 与此同时， 老龄化可能会通过储蓄率、 人力资

本积累或者劳动生产率、 社会保障负担等渠道对经济

增长产生正向、 负向或者中和的影响。 因此， 有必要

探究经济增长是否会成为老龄化影响地方债务增长的

机制之一。
税收收入效应。 人口老龄化逐步加大， 一方面意

味着劳动力人数不断减少， 从而缩小个人所得税税

基， 减少税收收入； 另一方面意味着居民消费水平与

结构会随之改变， 老年人会加大医疗护理服务、 保健

服务等高层次服务以及高品质的消费品等方面的消

费， 进而扩大增值税、 消费税等间接税的税基， 提高

税收收入。 综合来看， 人口老龄化对税收收入的影响

并不确定。 政府税收收入的提高， 会提高政府财力，
降低政府举债需求， 从而抑制债务增长。 反之亦反。
因此， 有必要探究税收收入是否会成为老龄化影响地

方债务增长的机制之一。
３２
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科教支出效应。 老龄化会加重家庭的养老负担，
对家庭教育投资产生挤出效应。 同时， 伴随老龄化的

不断加深， 社会养老负担加重， 在财政收入既定的前

提下， 财政支出会挤压科研与教育方面的支出。 根据

２０１１ 年和 ２０１３ 年全国政府性债务审计结果显示， ２０１０
年年底与 ２０１３ 年 ６ 月底， 政府负有偿还责任的债务在

科教文卫、 保障性住房方面的债务额分别为４ ３４７ ６７
亿元和 ４ ８７８ ８８ 亿元， 分别占政府负有偿还责任债务

的 ７ ４３％和 １１ ５９％。 科教支出是地方债务的投向之

一， 老龄化对科教支出的挤出效应， 是否会成为影响

地方债务的机制之一， 也值得进一步探究。
社会保障效应。 我国已基本建成功能完备的社会

保障体系， 并以社会保险为主体， 包括社会救助、 社

会福利、 社会优抚等制度。 到 ２０２０ 年年底， 我国基

本医疗保险覆盖 １３ ６ 亿人， 基本养老保险覆盖近 １０
亿人， 是世界上规模最大的社会保障体系。① 老年人

口不仅是养老金和医疗保险等主要社会保险的享受主

体， 其老龄化程度的不断加深也改变了社会养老保障

的收支比例， 政府社会养老保险金支付压力和融资负

担也随之加重。 由此， 社会保障是否是老龄化影响地

方债务的机制之一， 也亟待厘清。
医疗卫生效应。 医疗卫生服务和养老服务是老年

群体最大的两类需求， 而老年人是医疗卫生服务的主

要利用者。 伴随人口老龄化的不断加深， 老年人口中

失能与半失能人口不断增加、 慢性病患病率不断攀

升、 老年人口护理需求等不断提升， 这些无疑会为医

疗卫生服务体系带来长期性的较大压力。 医疗卫生服

务是我国一般公共服务支出的重要组成部分， 老龄化

带来的医疗卫生服务压力势必导致财政压力。 因此，
医疗卫生是否会成为老龄化对地方债务影响机制， 也

值得探究。
（二） 机制识别———中介效应检验

根据上述理论分析， 人口老龄化可能通过上述五

个方面的机制对地方债务产生影响。 为了识别机制作

用， 本文借鉴 Ｈａｙｅｓ （２００９） ［４５］、 温忠麟和叶宝娟

（２０１４） ［４６］中介效应检验方法， 在基准回归模型 （１）
的基础上， 进一步构建以下模型进行检验：

Ｍｉｔ ＝λ＋β２ｏｌｄｉｔ＋ψ２ｒｋｌｒｉｔ＋κＸ ｉｔ＋ｕｉ＋εｉｔ （２）
ｄｅｂｔｙｅｐｏｐｉｔ ＝ θ＋β３ｏｌｄｉｔ＋ψ３ｒｋｌｒｉｔ＋δＭｉｔ

＋ρＸ ｉｔ＋ｕｉ＋εｉｔ （３）

其中， Ｍｉｔ为中介变量， Ｘ ｉｔ为控制变量， 其他变量与

基准回归一致。 实证检验过程中， 我们对所有变量进

行了去中心化处理 （以 “ ｃ＿” 表示去中心化后的相

应变量名称）。 根据中介效应检验方法， 我们主要关

注老龄化系数变化情况， 以及中介变量 Ｍｉｔ系数 β 的

情况。 这里选取的中介变量包括： （１） 经济发展水

平 （ｇｄｐ１）。 以相对经济增长速度来衡量， 即用 ＧＤＰ
增长率与上年增长率相对的比率表示。 （２） 税收收

入 （ ｔａｘｇｄｐ）。 用各省份税收收入占 ＧＤＰ 之比来表

示。 （３） 科教支出 （ｋｊｚｃ）。 用各省份一般公共预算

支出中 “教育支出” 占财政支出的比率来表示。
（４） 社会保障 （ ｌｎｓｂｚｃ）。 用各省份一般公共预算支

出中 “社会保障和就业支出” 的对数衡量。 （５） 医

疗卫生服务支出 （ｌｎｙｌｚｃ）。 用各省份一般公共预算支

出中 “医疗卫生与计划生育支出” 的对数衡量。
根据中介效应检验流程， 利用 Ｓｏｂｅｌ 检验方法，

依次检验系数 ｃ、 ａ、 ｂ 和 ｃ′的显著性。 以中介变量

为经济增长 ｇｄｐ１ 为例进行相关系数说明， 其他中介

变量与此相似。 系数 ｃ 表示不考虑中介变量时老龄

化对地方债务的影响， 系数 ａ 表示老龄化对中介变

量经济增长的影响， 系数 ｂ 表示中介变量经济增长

对地方债务的影响， 系数 ｃ′表示控制中介变量后，
老龄化对地方债务的影响。 因此， ｃ 为总效应， ｃ′
为直接效应， ａｂ 为中介效应。 具体结果见表 ６ 和

表 ７。

表 ６ 中介机制效应分析 （１）： 系数 ｃ 并检验系数 ａ

被解释变量
系数 ｃ （１） （２） （３） （４） （５）

ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｇｄｐ１ ｃ＿ｔａｘｇｄｐ ｃ＿ｋｊｚｃ ｃ＿ｌｎｓｂｚｃ ｃ＿ｌｎｙｌｚｃ

ｃ＿ｏｌｄ
１ ９９４∗∗∗

（３ ９３０）
－０ ０１９ １
（－０ １９０）

０ ０１４ ８
（０ ３３０）

－０ １８３∗∗∗

（－３ ２６０）
０ ０９５ ７∗∗∗

（６ ８５０）
０ ０７６ ４∗∗∗

（４ ４８０）

４２

① 参见中国经济网， 关于完善社会保障体系， 习近平发表重要讲话， ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｂａｉｊｉａｈａｏ ｂａｉｄｕ ｃｏｍ ／ ｓ？ｉｄ ＝ １６９２８５００５２５８３７８０６５４＆ｗｆｒ ＝ ｓｐｉｄｅｒ＆ｆｏｒ ＝
ｐｃ， ２０２１－２－２１ ／ ２０２１－３－１７。
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续前表

被解释变量
系数 ｃ （１） （２） （３） （４） （５）

ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｇｄｐ１ ｃ＿ｔａｘｇｄｐ ｃ＿ｋｊｚｃ ｃ＿ｌｎｓｂｚｃ ｃ＿ｌｎｙｌｚｃ

ｃ＿ｒｋｌｒ
０ ６４４∗∗∗

（３ ９１０）
０ ０７６ ５∗∗

（２ ３００）
０ ０５７ ０∗∗∗

（３ ９００）
－０ ０６３ ６∗∗∗

（－３ ４９０）
－０ ０１４ ２∗∗∗

（－３ １２０）
－０ ０３０ ０∗∗∗

（－５ ４１０）

ｃ＿ｒｊｇｄｐｒａｎｋ
－０ ３９４∗

（－１ ６１０）
－０ １７３∗∗∗

（－３ ５００）
０ ０６３ ５∗∗∗

（２ ９３０）
－０ ０１９ １
（－０ ７１０）

０ ０１０ ７
（１ ５８０）

０ ００７ ７３
（０ ９４０）

ｃ＿ｕｒｂａｎ
１ ３２５∗∗∗

（４ ２００）
－０ ２６３∗∗∗

（－４ １３０）
－０ ０４３ ２
（－１ ５８０）

０ ００５ ６６
（０ １６０）

０ ０１９ ５∗∗

（２ ２５０）
０ ０１０ １
（０ ９５０）

ｃ＿ｃｚｚｃ
－０ ４１５

（－１ ２００）
０ ０１７０
（０ ２４０）

０ １６７∗∗∗

（５ ４５０）
－０ ２３５∗∗∗

（－６ １６０）
０ ０１０ ２
（１ ０７０）

０ ０１８ １
（１ ５６０）

ｃ＿ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ
０ ４０８∗∗∗

（３ ０３０）
０ ０４６ １∗

（１ ７００）
０ ０５３ ２∗∗∗

（４ ４５０）
０ ０２７ ９∗

（１ ８７０）
－０ ００４ ６６
（－１ ２６０）

０ ００１ ５３
（０ ３４０）

ｃ＿ｔｒａｄｅｇｄｐ
－０ ５７４∗∗∗

（－１０ １３）
０ ０４５ ２∗∗∗

（３ ９６０）
０ ０１９ ９∗∗∗

（３ ９７０）
０ ０２５ ９∗∗∗

（４ １４０）
－０ ００２ ０８
（－１ ３３０）

０ ００３ ６９∗∗

（１ ９４０）

ｃ＿ｊｒｚｊｚｇｄｐ
２ ２５７∗∗∗

（２ ９００）
－０ ５７０∗∗∗

（－３ ６４０）
０ ５２６∗∗∗

（７ ６３０）
０ １５８∗

（１ ８３０）
０ ０４０ ２∗

（１ ８７０）
０ １１６∗∗∗

（４ ４５０）

常数项
－８ ４３３∗∗∗

（－２ ６８０）
－０ ８３７

（－１ ３２０）
０ ７１９∗∗

（２ ５８０）
０ ３８４
（１ １０）

０ ２７９∗∗∗

（３ ２２０）
０ ３８２∗∗∗

（３ ６１０）

省份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０

Ｒ２ ０ ５４９ ０ ２５２ ０ ７４０ ０ ２５１ ０ ３７１ ０ ３５５

Ｆ ５１ ３４ １４ １８ １１９ ８４ １４ １６ ２４ ９０ ２３ ２０

表 ７ 中介机制效应 （２）： 检验系数 ｂ 和 ｃ’

被解释变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ

ｃ＿ｏｌｄ
１ ９８１∗∗∗

（３ ９３０）
２ ０２３∗∗∗

（４ ０５０）
２ ３２８∗∗∗

（４ ６２０）
１ ６７０∗∗∗

（３ １２０）
１ ５５０∗∗∗

（３ ０３０）

ｃ＿ｒｋｌｒ
０ ６９４∗∗∗

（４ ２１０）
０ ７５９∗∗∗

（４ ５８０）
０ ７６１∗∗∗

（４ ６３０）
０ ６９２∗∗∗

（４ １６０）
０ ８１８∗∗∗

（４ ８７０）

ｃ＿ｒｊｇｄｐｒａｎｋ
－０ ５０５∗∗

（－２ ０５０）
－０ ２６６

（－１ ０９０）
－０ ３５９

（－１ ４９０）
－０ ４３０∗

（－１ ７６０）
－０ ４３９∗

（－１ ８２０）

ｃ＿ｕｒｂａｎ
１ １５５∗∗∗

（３ ６１０）
１ ２３６∗∗∗

（３ ９７０）
１ ３１４∗∗∗

（４ ２５０）
１ ２５９∗∗∗

（３ ９８０）
１ ２６６∗∗∗

（４ ０９０）

ｃ＿ｃｚｚｃ
－０ ４０４

（－１ １８０）
－０ ０７９ ７
（－０ ２３０）

０ ０１５ ８
（０ ０４０ ０）

－０ ４４９
（－１ ３００）

－０ ５２０
（－１ ５３０）

ｃ＿ｊｃｓｓｔｚｇｄｐ
０ ４３８∗∗∗

（３ ２６０）
０ ５１５∗∗∗

（３ ７８０）
０ ３５７∗∗∗

（２ ６９０）
０ ４２４∗∗∗

（３ １５０）
０ ３９９∗∗∗

（３ ０２０）

ｃ＿ｔｒａｄｅｇｄｐ
－０ ５４５∗∗∗

（－９ ４９０）
－０ ５３４∗∗∗

（－９ ３７０）
－０ ６２１∗∗∗

（－１０ ９４）
－０ ５６７∗∗∗

（－１０ ０１０）
－０ ５９５∗∗

（－１０ ６５０）

ｃ＿ｊｒｚｊｚｇｄｐ
１ ８８８∗∗

（２ ４００）
３ ３１４∗∗∗

（４ ０３０）
１ ９６８∗∗

（２ ５７０）
２ １２１∗∗∗

（２ ７２０）
１ ５８１∗∗

（２ ０２０）

ｃ＿ｇｄｐ１
－０ ６４７∗∗

（－２ ５６０）

５２
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续前表

被解释变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ ｃ＿ｄｅｂｔｙｅｐｏｐ

ｃ＿ｔａｘｇｄｐ
－２ ０１１∗∗∗

（－３ ５２０）

ｃ＿ｋｊｚｃ
１ ８３２∗∗∗

（４ ０３０）

ｃ＿ｌｎｓｂｚｃ
３ ３７７∗

（１ ８２０）

ｃ＿ｌｎｙｌｚｃ
５ ８０７∗∗∗

（３ ８８０）

常数项
－８ ９７５∗∗∗

（－２ ８７０）
－６ ９８８∗∗

（－２ ２３０）
－９ １３７∗∗∗

（－２ ９６０）
－９ ３７７∗∗∗

（－２ ９５０）
－１０ ６５∗∗∗

（－３ ３９０）

省份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制

样本量 ３９０ ３９０ ３９０ ３９０ ３９０

Ｒ２ ０ ５５６ ０ ５６３ ０ ５６７ ０ ５５３ ０ ５６６

Ｆ ４７ ５４ ４８ ８４ ４９ ６８ ４６ ８２ ４９ ４２

　 　 汇总表 ６ 和表 ７， 结合中介效应流程、 判断标准

和 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验， 绘制表 ８。 结合表 ８， 老龄化对地

方债务的影响机制有以下几点需要说明： 第一， 经济

增长机制视角。 从 ｓｏｂｅｌ 检验结果看， 经济增长

（ｇｄｐ１） 对地方债务有显著的抑制作用 （系数 ｂ 为

－０ ６４７）， 但老龄化对经济增长的影响不显著 （系数

ａ 为－０ ０１９１）， 从而导致老龄化通过抑制经济增长来

影响地方债务的机制作用并不显著。 关于老龄化对经

济增长的作用如何， 学界并没有形成共识， Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ
的结果再次印证了这一点， 中介效应为 ０ ０１２， 但其

ｐ 值以及置信区间都表明中介效应并不显著， 老龄化

并不能通过经济增长对地方债务增长产生影响。 主要

原因可能是， 中国人口老龄化的创新效应大于劳动力

效应， 老龄化对经济增长的阻碍作用并未显现 （谢
雪燕和朱晓阳， ２０２０［４７］）。 （２） 税收收入机制视角。
从 ｓｏｂｅｌ 检验结果看， 税收收入 （ ｔａｘｇｄｐ） 对地方债

务有显著的抑制作用 （系数 ｂ 为－２ ０１１）， 但老龄化

对税收收入的影响不显著 （系数 ａ 为 ０ ０１４ ８）， 从

而导致老龄化通过税收收入来影响地方债务的机制作

用并不成立。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 的结果也印证了这一点， 中介

效应为－０ ０３０， 但其 ｐ 值以及置信区间都表明中介

效应并不存在， 老龄化并不能通过对税收收入产生影

响进而来影响地方债务增长。 （３） 科教支出机制视

角。 从 ｓｏｂｅｌ 检验结果看， 科教支出 （ ｋｊｚｃ） 对地方

债务有显著的正向作用 （系数 ｂ 为 １ ８３２）。 根据

２０１３ 年全国政府性债务审计结果显示， ２０１３ 年 ６ 月

底， 政府负有偿还责任的债务在科教文卫方面为

４ ８７８ ８８亿元， 占政府负有偿还责任债务的 ４ ８２％。
由此可见， 科教支出的增加会推动地方债务增长。 而

实证结果表明， 人口老龄化对科教支出有显著的挤出

效应 （系数 ａ 为－０ １８３）， 从而呈现人口老龄化通过

科教支出来抑制地方债务的机制作用。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 的结

果印证了这一点， 科教支出的中介效应为－ ０ ３３５，
其 ｐ 值以及置信区间都表明中介效应显著， 即人口老

龄化通过科教支出对地方债务增长产生抑制影响。
（４） 社会保障支出视角。 从 ｓｏｂｅｌ 检验结果看， 社会

保障支出 （ ｌｎｓｂｚｃ） 对地方债务有显著的正向作用

（系数 ｂ 为 ３ ３７７）。 ２０１３ 年 ６ 月底， 政府负有偿还责

任的债务分别在保障性住房方面投入 ６ ８５１ ７１ 亿元，
占政府负有偿还责任债务的 ６ ７７％。 由此可见， 社

会保障支出的增加会推动地方债务增长。 而实证结果

表明， 老龄化对社会保障支出有显著的刺激作用

（系数 ａ 为 ０ ０９５ ７）， 从而呈现老龄化通过社会保障

支出来推动地方债务增长的机制作用。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 的结

果印证了这一点， 社会保障支出的中介效应为

０ ３２３， 其 ｐ 值以及置信区间都表明中介效应显著，
即人口老龄化通过社会保障支出对地方债务增长产生

推动影响。 （５） 医疗支出视角。 从 ｓｏｂｅｌ 检验结果

看， 医疗支出 （ ｌｎｙｌｚｃ） 对地方债务有显著的正向作

用 （系数 ｂ 为 ５ ８０７）。 实证结果表明， 老龄化对医

６２
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疗支出有显著的刺激作用 （系数 ａ 为 ０ ０７６ ４）， 从

而呈现老龄化通过增加医疗服务支出来推动地方债务

增长的机制作用。 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 的结果印证了这一点， 医

疗支出的中介效应为 ０ ４４４， 其 ｐ 值以及置信区间都

表明中介效应显著， 即人口老龄化通过公共服务支出

对地方债务增长产生推动影响。

表 ８ 人口老龄化与人口流动对地方债务影响的机制分析 （中介效应分析）

中介变量 （１） 中介变量 （２） 中介变量 （３） 中介变量 （４） 中介变量 （５）

ｇｄｐ１ ｔａｘｇｄｐ ｋｊｚｃ ｌｎｓｂｚｃ ｌｎｙｌｚｃ

系数 ｃ １ ９９４∗∗∗ １ ９９４∗∗∗ １ ９９４∗∗∗ １ ９９４∗∗∗ １ ９９４∗∗∗

系数 ａ －０ ０１９ １ ０ ０１４ ８ －０ １８３∗∗∗ ０ ０９５ ７∗∗∗ ０ ０７６ ４∗∗∗

系数 ｂ －０ ６４７∗∗∗ －２ ０１１∗∗∗ １ ８３２∗∗∗ ３ ３７７∗ ５ ８０７∗∗∗

系数 ｃ′ １ ９８１∗∗∗ ２ ０１２∗∗∗ ２ ３２８∗∗∗ １ ６７０∗∗∗ １ ５５０∗∗∗

是否通过 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验 否 否 是 是 是

中介效应 ０ ０１２ －０ ０３０ －０ ３３５ ０ ３２３ ０ ４４４

中介效应占比 ０ ６０２％ －１ ５０５％ －１６ ８００％ １６ １９９％ ２２ ２６７％

ｐ 值 ０ ８４５ ０ ８０４ ０ ０４９ ０ ０２６ ０ ００５

置信区间 （－０ １３０， ０ １２９） （－０ ２９４， ０ ２１２） （－０ ７０３， －０ ０３０） （０ ０７３， ０ ６０９） （０ １６８， ０ ８０４）

直接效应 １ ９８１ ２ ０２３ ２ ３２８ １ ６７０ １ ５５０

ｐ 值 ０ ００１ ０ ０００ ０ ０００ ０ ００４ ０ ００５

置信区间 （０ ８８０， ３ ３８５） （１ １４９， ３ ３００） （１ ２２９， ３ ５７０） （０ ５８３， ２ ７５３） （０ ５０３， ２ ６０１）

七、 基本结论与政策建议

本文以人口结构变动为切入点， 利用 ２００６—
２０１８ 年中国 ３０ 个省份的面板数据， 实证分析老龄化

对地方债务的影响及其作用机制。 主要研究结论有：
（１） 人口结构变动是推动我国地方债务增长的原因

之一。 本文实证结果表明， 人口老龄化与人口流动对

地方债务增长的影响显著为正， 而且人口流入越多的

地区， 老龄化与人口流动越会加重人口流入地的地方

债务负担。 （２） 在变换实证方法、 改变被解释变量

和核心解释变量的衡量指标以及消除内生性之后， 老

龄化与人口流动对地方债务的正向影响及异质性结论

依然显著。 （３） 面板中介效应检验结果显示， 人口

老龄化对地方债务的作用机制比较复杂。 当前人口老

龄化还没实现通过影响财政收入进而推动地方债务增

长， 人口老龄化主要是通过影响财政支出实现对地方

债务的推动作用。 而财政支出的影响路径中， 人口老

龄化对地方债务的影响机制存在区别。 实证发现， 人

口老龄化主要是通过挤出科教支出进而抑制地方债务

增长 （中介效应占比为－１６ ８００％）。 同时， 人口老

龄化会通过加大社会保障支出 （中介效应占比为

１６ １９９％） 以及要求提高医疗服务 （中介效应占比

为 ２２ ２６７％） 等财政负担进而推动地方债务增长。

本文的发现提供了以下政策启示：
第一， 制定地方债务管理制度时， 要充分考虑人

口结构变动因素。 由文献综述以及地方债务管理制度

可知， 人口结构变化并未成为地方债务研究以及地方

债务管理的重点。 中国人口老龄化呈现出的规模大、
发展快速以及未富先老的特征， 叠加人口流动带来的

公共服务供给压力等问题， 对地方债务产生的推动作

用不容忽视。 因此， 在构建和完善地方债务管理体系

以及风险防范的指标体系时， 要考虑人口老龄化与人

口流入指标。 例如， 构建老龄化与地方债务联动指

标， 动态关注老龄化与地方债务变化趋势， 尤其是老

龄化、 地方债务均较高的省份。 老龄化的不断加深，
势必会在一定时期内对财政支出带来较大的压力， 而

地方债务的化解也需要时间， 二者带来的压力如果同

期叠加， 可能会带来一定的风险。 因此， 要长期重点

关注老龄化与地方债务均较高的省份， 防范风险的同

时， 积累管理经验。
第二， 利用好人口老龄化的时间窗口期， 大力发

展银发经济。 由机制分析部分可知， 当前阶段的人口

老龄化对经济增长以及税收收入的影响并未呈现明显

的负向作用， 即并未从财政收入端形成对地方债务的

推动路径。 中国老龄化程度虽然会不断加深， 但老年

人口的年龄结构仍会在未来十五年内保持相对年轻。
７２
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中国在 ２０３５ 年之前， 年轻老年人 （６０ ～ ６９ 岁） 比重

将保持在全部老年人口的一半以上。 ２０３５ 年之后，
老年人口将以高龄老年人 （７０ 岁及以上） 为主。 因

此， 在 “十四五” 期间乃至今后十五年的时间里，
中国 仍 将 处 于 一 个 短 暂 的 时 间 窗 口 期 （ 蔡 昉，
２０２１［６］）。 《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》
指出， 要实施积极应对人口老龄化国家战略， 积极开

发老龄人力资源， 发展银发经济。 在推延老龄化对

经济增长产生负向影响之前， 积极合理调整产业、
消费结构， 例如推动养老相关产业的发展， 提高老

年医疗健康行业的规模和质量， 培育适合老龄社会

的新的经济增长点。 此外， 合理制定延长退休年龄

政策。 采用渐进性和有弹性的延迟退休政策， 可以

考虑率先在知识密集型、 技术密集型和轻体力型行

业实施。 尤其是前两种行业， 从业时需要获得的知

识与技术积累需要较长时间， 从业后这些行业的人

力资本比较丰富， 延迟退休能更充分利用人力资

源、 避免人力资源浪费， 使老龄化能够充分发挥对

经济的正向刺激作用。
第三， 积极应对老龄化对财政支出的影响。 由机

制分析部分可知， 人口老龄化对地方债务的影响主要

体现在财政支出端， 尤其是社会保障和医疗支出等老

年人口急需的公共服务供给方面需求会更大。 未来

２０ 年， 是我国老龄化速度最快的时期， 意味着失能

半失能老人的长期照护需求及费用都会迅速增长

（葛延风等， ２０２０［４８］ ）。 由此， 要接受老龄化对财政

支出进而对地方债务的推动影响， 老龄化在对社会保

障和医疗支出等公共服务支出有非常重要的刺激作

用， 同时对科教支出等方面也存在挤出效应。 因此，
在确定地方债务投向、 考核地方债务支出效率时， 需

要充分考虑人口结构的变化与特征， 并根据相关路径

进行调整。 例如， ２０２１ 年发行的专项债约三成投向

保障性安居工程以及卫生健康、 教育以及养老等社会

事业。① 债务投向卫生健康、 教育和养老的比例相较

往年有提高， 未来应该随着人口老龄化的加深债务投

向还会有所调整。 此外， 需要在公共服务供给方向快

速向适应老龄化社会转变， 财政支出结构应该向民生

支出倾斜， 尤其要加大与人口老龄化密切相关的医

疗、 教育、 社会保障、 社会救济等方面的支出， 将现

有基础设施向满足老年人需求方向改造， 降低公共供

给之间的代际矛盾， 防范可能出现的社会风险。 在当

前经济发展下行压力较大， 财政收支剪刀差比较大的

情况下， 在调整财政支出结构的同时， 更要注重提升

财政支出效率。 增强财政资金监管力度、 提高预算透

明度， 以高效提升财政支出效率的方式， 弥补或降低

因适应人口结构变动而产生的财政支出扩大所带来的

财政压力。
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一、 引言

国内外对世界一流大学已有广泛研究与探讨。 世

界一流大学的内涵可以概括为能够引领大学发展， 具

备 “普遍主义” 精神气质 （丁学良， ２００１［１］ ）， 始终

位居全世界最前列、 具备全球竞争力， 达到卓越国际

标准， 具备服务国家社会发展和为全人类创造价值能

力的综合性研究型大学 （王战军和刘静， ２０１８［２］ ）。
世界一流大学具有拥有一流师资队伍、 培养一流人

才、 产出一流成果、 引领文化发展、 参与国际治理等

普遍特征， 对一个国家、 区域发展具有重要驱动作

用。 国家高度重视世界一流大学建设， 出台了一系列

政策进行支持和指导。 早在 １９９８ 年 ５ 月， 我国就提

出 “为了实现现代化， 我国要有若干所具有世界先

进水平的一流大学” （即 “９８５ 工程” ）。 “９８５ 工

程” 的实施为我国世界一流大学建设拉开序幕。
２０１５ 年 １０ 月， 国务院印发的 《统筹推进世界一流大

学和一流学科总体方案》， 提出 “统筹推进世界一流

大学和一流学科建设， 实现我国从高等教育大国到高

等教育强国的历史性跨越。” ２０１７ 年 ９ 月， 教育部、
财政部、 国家发展改革委联合印发的 《统筹推进世

界一流大学和一流学科建设实施办法 （暂行） 》 对

世界一流大学建设提出了政策目标， 即推动一批高水

平大学和学科进入世界一流行列或前列， 加快高等教

育治理体系和治理能力现代化， 全面提升我国高等教

育在人才培养、 科学研究、 社会服务、 文化传承创新

和国际交流合作中的综合实力。 “双一流” 建设的提

出和实施将我国世界一流大学建设推向新的层次。
政策支持下， 国家为世界一流大学建设投入了大

量的经费。 “９８５ 工程” 一至三期， 中央共投入经费

５５４ 亿元， 地方配套共投入 ３５０ ７６ 亿元。 ２０１７ 年

“双一流” 建设高校名单公布以来， 至 ２０２０ 年一流

大 学 建 设 高 校 的 经 费 预 算 四 年 间 平 均 增 长 了

３１ ２９％， 清华大学更是因经费预算超 ３００ 亿元引起

社会关注。 此外， 在中央财政的支持引导下， 有 １１
个省份明确提出了 “双一流” 建设的经费保障计划，
规模达 ４００ 亿元。 基于政策保障和经费投入倾斜， 一

流大学建设高校的生均教育经费比其他普通高校至少

高一倍。 构建高质量教育体系不仅要求一流大学建设

有充足的经费投入， 更依赖于高效率地使用教育经

费。 我国一流大学建设的经费投入效率如何？ 高投入

是否带来了高产出？ 如何进一步提升经费使用效率？
基于这些问题， 本文首先根据国际标准构建了适用于

我国一流大学建设的经费投入产出指标， 依据 ３４ 所

一流大学建设高校 ２０１５—２０１９ 的面板数据， 运用三

阶段 ＤＥＡ 方法， 滤除环境因素和随机因素的影响，
计算一流大学建设高校经费投入的效率值； 其次， 运

用面板固定效应 Ｔｏｂｉｔ 模型， 分析经费投入和使用结

构对经费投入技术效率、 纯技术效率和规模效率的影

响； 最后， 总结研究的主要结论， 提出政策建议。 对

一流大学建设高校经费投入效率及其影响因素进行实

证分析， 不仅能够在理论上丰富高等教育经费投入与

产出的研究成果， 为教育生产理论提供更丰富的经验

证据， 而且在实践上也为我国高校建设一流大学的经

费投入和使用提供决策依据， 进而促进 “双一流”
建设和高等教育高质量发展。

二、 文献回顾

教育经费投入效率本质上是教育投入产出的依赖

关系， 即各类教育经费投入通过教育生产过程能够获

得的最大产出， 体现为教育生产效率。 对高校生产效

率问题的研究已经取得了较丰富的成果， 相关的研究

主题主要集中在资源配置总体效率、 科研效率、 人才

培养效率等方面。 研究对象包括高校效率地域间的空

间格局， 各级各类高校的效率对比， “９８５”、 “２１１”、
部属高校、 “双一流” 建设高校等类别的效率。 研究

方法主要包括参数法和非参数法。 参数法即构建生产

函数模型， 分析实际产出与最大可能产出或实际成本

与理论最小成本之间的关系。 由于教育生产过程仍旧

是一个 “黑箱”， 参数法的函数设定往往根据研究者

的经验来判断， 常用的函数形式包括线性函数 （由
由等， ２０１６［３］； Ａｇａｓｉｓｔｉ 和 Ｂｅｌｆｉｅｌｄ， ２０１７［４］ ）、 二次

函数 （Ｃｏｈｎ 等， １９８９［５］； Ｈａｓｈｉｍｏｔｏ 和 Ｃｏｈｎ， １９９７［６］；
成刚和吴克明， ２００７［７］； 毛建青等， ２０２１［８］ ）、 ＣＥＳ
函数 （Ｉｚａｄｉ 等， ２００２［９］； 方超和黄斌， ２０１９［１０］ ） 等

形式。 运用面板数据进行随机前沿分析 （ＳＦＡ） 已成

为参数法的主流。 非参数法因不需要预设函数形式、
能够处理多投入产出问题应用更加广泛， 最常用的分

析方法为数据包络分析法 （ＤＥＡ）。 传统 ＤＥＡ 具有诸

多限制和不足， 研究者在其基础上衍生出不同的方法

进行分析， 如 Ｍａｌｍｑｕｉｓｔ 指数分析两年之间的效率动

态变化 （张惠琴和尚甜甜， ２０１５［１１］）、 视窗分析法分

析不 同 时 间 段 的 效 率 变 化 （ 李 经 路 和 闫 维 艳，
２０１７［１２］）、 博弈交叉效率模型解决地区内高校资源竞

争的影响 （张必胜， ２０１９［１３］）、 ｂｏｏｔｓｔｒａｐ⁃ＤＥＡ 对效率

值进行纠偏 （刘巍和宫舒文， ２０１８［１４］ ）、 滞后 ＤＥＡ
１３
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考虑教育投入产出的滞后性 （陈洪转等， ２０１１［１５］ ）、
超效率 ＤＥＡ 使得效率 值 可 以 大 于 １ （ 段 晓 梅，
２０１９［１６］）、 三阶段 ＤＥＡ 分离管理无效率 （李康和范

跃进， ２０２１［１７］）。
不同研究方法对高校效率计算结果的影响并不一

致， 有的研究发现不同方法的研究结果呈现高相关性

（Ｂａｔｅｓ， １９９７［１８］ ）， 有的研究则发现不具有相关性

（ Ｃｕｂｂｉｎ 和 Ｚａｍａｎｉ， １９９６［１９］； Ｊｏｈｎｅｓ， １９９８ａ［２０］ ）。
对研究结果影响较大且持续争论不休的是投入产出指

标的选择。 投入指标围绕人 （教师数量、 职称和学

历等）、 财 （不同来源和类别的经费额和资产额等）、
物 （建筑面积、 校舍面积、 图书等） 等方面进行选

择。 产出指标围绕着教学、 科研、 社会服务三个方

面， 但具体的指标选择较为宽泛， 较多使用学生数

量、 论文数、 课题数等数量型指标， 而分析高校效率

最大的问题是缺乏统一的、 全面的产出质量指标

（Ｍａｓｓｙ 等， ２０１３［２１］）。 也有研究发现尽管投入指标

的选择存在差异， 高校效率的排序结果是稳健的

（Ｊｏｈｎｅｓ 等， １９９３［２２］； 成刚和孙志军， ２００８［２３］ ）。 虽

然不同的研究存在较大的结论差异， 但高校效率具有

提升空间 （Ｎｇ 和 Ｌｉ， ２０００［２４］； 陆书根和刘蕾， ２００６［２５］）、
校际间和地域间差异较大 （沈能和宫为天， ２０１３［２６］；
Ｇｕｃｃｉｏ 等， ２０１５［２７］； 张海波等， ２０２１［２８］ ）、 规模效率低

于纯技术效率 （陈嵩， ２０００［２９］； 刘亚荣， ２００１［３０］）、 存

在规模经济和范围经济 （Ｌｌｏｙｄ 等， １９９３［３１］； 成刚，
２００６［３２］） 等特征在诸多研究中得以论证。

更为关键的问题是高等教育的效率受哪些因素的

影响。 现有的研究主要从高校外部环境和内部特征寻

找因素。 外部环境的影响因素考虑了地区经济条件

（张晓秋等， ２００９［３３］ ）、 政治环境 （刘天佐和许航，
２０１８［３４］）、 产业结构 （杨劲松， ２０１８［３５］ ）、 政府投入

（王燕等， ２０１６［３６］； 许晓东和智耀徵， ２０２１［３７］ ） 等

因素， 内部特征的影响因素考虑了行政管理 （Ｌｅｖｉｎ，
１９９１［３８］）、 学术环境 （Ｃｈｅｒｃｈｙ 和 Ａｂｅｅｌｅ， ２００５［３９］ ）、
学校规模 （Ｗｏｌｓｚｃｚａｋ⁃Ｄｅｒｌａｃｚ， ２０１７［４０］ ）、 经费规模

与结构 （Ｇｕｌｂｒａｎｄｓｅｎ 和 Ｓｍｅｂｙｂ， ２００５［４１］ ） 等因素。
但这些因素的影响效果未形成一致性的结论， 存在正

向影响、 负向影响、 无影响等不同结论。
现有的研究使用回归分析、 ＤＥＡ 等现代计量方

法为高等教育生产效率和效率影响因素提供了大量的

经验证据。 但是教育生产过程的 “黑箱” 仍未被打

开， 不同的研究结果也存在差异。 现有的关于高校效

率的研究还存在如下问题： 第一， 缺乏纯粹的经费投

入效率研究。 经费投入作为流量指标经常与校舍、 资

产等存量指标混用， 导致投入指标体系存在逻辑缺

陷。 第二， 产出的衡量指标较单一。 多数研究用学生

数量或科研产出作为高等教育投入的产出， 忽略了更

广泛、 更长期结果的重要影响。 第三， 部分回归方

法无法解决教育投入产出的内生性问题， 其结果无

法体现因果效应。 第四， 由于面板数据较难获得，
选择固定效应模型的研究相对较少。 研究学校层面

经费投入产出的关系， 不仅应控制学校特征， 且应

控制地区特征。 针对上述问题， 本文分析政府、 个

人、 社会对一流大学建设高校的经费投入， 构建纯

粹的经费投入指标； 结合国际标准和中国特色， 从

国际声誉、 教学能力、 科学研究和国际合作多维度

构建符合我国一流大学建设目标的产出指标体系；
采用三阶段 ＤＥＡ 方法， 避免对教育生产函数的预

设， 且考虑到地区的环境特征对效率的影响； 运用

固定效应模型控制高校个体特征分析效率的影响

因素。

三、 研究方法与模型设定

（一） 三阶段 ＤＥＡ
ＤＥＡ 方法因无需预设具体的生产函数、 能够处

理多投入多产出问题等优点， 被广泛运用于多条件

约束下综合事物的效率评价。 但该方法并未考虑随

机误差和环境因素的影响， 会导致效率计算结果被

高估或低估 （Ｂｒａｔｔｉ， ２００２［４２］ ）。 三阶段 ＤＥＡ 则可以

有效解决该缺陷， 其基本思路包括如下三个阶段：
１ 投入导向型 ＤＥＡ⁃ＢＣＣ 模型。
第一阶段运用传统 ＤＥＡ 方法进行效率分析， 获

得样本高校的初始效率值和投入指标的松弛变量值。
经费投入效率评估中投入变量是决策的基本变量， 因

此选择投入导向型 ＤＥＡ⁃ＢＣＣ 模型进行分析。 ＢＣＣ 模

型将技术效率 （ＴＥ） 分解为纯技术效率 （ＰＴＥ） 与

规模效率 （ＳＥ） 的乘积， 并使规模报酬可变， 解决

了某些高校可能处在递增或递减的变动规模报酬下生

产的问题。 其模型可表达为：

ｍｉｎ：θ－ε（ｅ^ＴＳ－＋ｅＴＳ＋）

ｓ ｔ

∑
ｎ

ｊ ＝ １
λ ｊＸ ｊ ＋ Ｓ － ＝ θＸ０

∑
ｎ

ｊ ＝ １
λ ｊＹ ｊ － Ｓ ＋ ＝ Ｙ０

λ ｊ ≥ ０， Ｓ －， Ｓ ＋≥ ０

ì

î

í

ï
ï
ï

ï
ï
ï

２３
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其中， θ 为被考察高校的总效率值， 取值范围为 ［０，
１］。 当 θ＝ １ 时， 该高校处于 ＤＥＡ 有效状态； 当 ０≤
θ＜１时， 则处于非有效状态。 ε 为非阿基米德无穷

小， ｅ^Ｔ 和 ｅＴ 为单位向量空间， Ｓ－和 Ｓ＋分别为投入松

弛变量和产出松弛变量。 Ｘ ｊ、 Ｙ ｊ 和 λ ｊ 分别为第 ｊ 个高

校的经费投入向量、 产出向量和权重变量。 Ｘ０ 和 Ｙ０

分别为选中高校的投入向量和产出向量。 由于高校

的经费投入和生产活动具有持续性特征， 投入和产

出形成了稳定的关系， 因此未考虑时间滞后效应。
２ ＳＦＡ 回归模型。
第二阶段运用 ＳＦＡ 模型将投入松弛变量分解成

环境因素、 统计噪声和管理因素三个解释变量的

函数：

Ｓｉｋ ＝ ｆ（Ｚｋ，βｉ）＋Ｖｉｋ＋Ｕｉｋ

（ｉ＝ １， ２， …， ｍ； ｋ＝ １， ２， …， ｎ）

其中， Ｓｉｋ表示第 ｋ 个高校的第 ｉ 种经费投入的原始值

ｘｉｋ与目标值 ｘｉλ的差值向量， 即投入松弛向量。 Ｚｋ 为

ｋ 个高校的外部环境向量， βｉ 为第 ｉ 种经费投入的外

部环境变量待估参数。 Ｖｉｋ为随机干扰项， Ｕｉｋ表示管

理无效率。 对模型进行最大似然估计可得 βｉ、 δ２、 γ
的估计值， δ２ ＝ δ２

ｕｉ ＋δ２
ｖｉ， γ ＝ δ２

μｉ ／ （ δ２
μｉ ＋δ２

ｖｉ） 为管理无效

率方差占总方差的比重。 当 γ 的值趋近于 １ 时， 表示

管理因素的影响占主导地位； 当 γ 的值趋近于 ０ 时，
则表示随机误差的影响占主导地位。 回归结果用于对

样本高校的投入变量进行调整， 使每个决策单元都面

临相同的外部环境和随机因素。
３ 调整数据后的 ＤＥＡ 模型。
第三阶段将 ＳＦＡ 回归结果调整的经费投入值重

新代入 ＤＥＡ⁃ＢＣＣ 模型中评估效率值。 所得结果为不

受环境因素和随机误差影响的效率值， 能够体现管理

无效率的情况。 调整公式为：

Ｘ∗
ｉｋ ＝Ｘ ｉｋ＋［ｍａｘｋ｛Ｚｋ β^ｉ｝－Ｚｋ β^ｉ］＋［ｍａｘｋ｛Ｖ^ｉｋ｝－Ｖ^ｉｋ］

（ｉ＝ １， ２， …， ｍ； ｋ＝ １， ２， …， ｎ）

其中， Ｘ∗
ｉｋ 为调整后的投入向量， Ｘ ｉｋ为原始投入向量，

β^ｉ 为环境变量参数的估计值， Ｖ^ｉｋ 为随机误差的估

计值。
（二） Ｔｏｂｉｔ 回归模型

通过 ＤＥＡ 方法计算出一流大学经费投入效率值

后， 进一步构建 Ｔｏｂｉｔ 回归模型分析管理无效率的影

响因素。 由于 ＤＥＡ 效率值受限于 ［０， １］ 之间， 直

接进行回归会导致估计量不一致， 需采用 Ｔｏｂｉｔ 回归

模型进行最大似然估计。 为控制不随时间变化的影响

因素， 使用 Ｔｏｂｉｔ 固定效应进行分析。 高等教育生产

函数 中 经 常 使 用 二 次 函 数 形 式 （ Ｂａｕｍｏｌ 等，
１９８２［４３］）， 可以探讨自变量对因变量影响的理论极

值。 本文运用二次函数形式构建 Ｔｏｂｉｔ 固定效应模型：

ｙ∗
ｉｔ ＝Ｘ′ｉｔβ１＋Ｘ２′

ｉｔ β２＋γＳｔ＋ｕｉ＋εｉｔ

ｙｉｔ ＝
ｙ∗
ｉｔ ｉｆ　 ｙ∗

ｉｔ ＜１

１ ｉｆ　 ｙ∗
ｉｔ ≥１{

其中， ｙ∗
ｉｔ 为第 ｉ 个高校第 ｔ 年的效率潜变量。 当 ｙ∗

ｉｔ 小

于 １ 时， 被解释变量 ｙｉｔ等于 ｙ∗
ｉｔ 本身； 当 ｙ∗

ｉｔ 大于等于

１ 时， 被解释变量 ｙｉｔ等于 １。 Ｘ′ｉｔ为影响因素变量， Ｘ２′
ｉｔ

为影响因素变量的二次项， β１ 和 β２ 为系数。 β２ 大于

０ 时， 影响因素对效率值的影响存在理论极小值点，
β２ 小于 ０ 时， 则存在理论极大值点， －β１ ／ ２β２ 即为极

值点。 Ｓｔ 是不可观测的时间趋势项， γ 为其系数。 ｕｉ

为不随时间变化的误差项， εｉｔ为扰动项。

四、 变量选取与数据说明

根据研究方法和模型， 需选取投入和产出变量计

算 ＤＥＡ 效率值； 选取环境变量进行 ＳＦＡ 回归； 选取

效率影响因素变量进行 Ｔｏｂｉｔ 回归。 具体变量和数据

说明如下。
（一） 投入变量选取

高等教育是同时具备私人性和外部性的准公共物

品。 根据 “谁收益、 谁付费” 的成本分担原则， 高

等教育的办学经费应由政府、 个人和社会共同承担

（王善迈， ２０００［４４］ ）。 政府、 个人和社会对高校投入

的经费分别为财政拨款、 事业收入和捐赠收入。 此

外， 高校的经费来源还包括经营收入、 附属单位上缴

收入等其他经费。 因此， 最终选取财政拨款经费

（Ｉ１）、 事业经费 （Ｉ２）、 捐赠经费 （Ｉ３） 和其他经费

（Ｉ４） 作为世界一流大学建设高校经费投入指标。
（二） 产出变量选取

我国一流大学的建设基本原则和总体目标是以世

界一流为目标， 以学科为基础， 培养一流人才， 产出

一流成果。 现有文献中经常使用的学生数、 论文数、
专著数、 鉴定成果数等产出指标并非国际性指标， 也

无法体现世界一流大学的特征。 周光礼 （２０１０） ［４５］认

为世界一流大学特质归纳了七大要素特征， 即具有一

流的国际声誉、 具有世界一流的师资队伍、 具有世界

一流的优势学科、 培养出大批的精英人才、 具有充足

而灵活的办学资源、 具有完善的管理构架、 具有较高

３３
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的国际化水平。 世界四大权威大学排名机构———ＱＳ
世界大学排名、 泰晤士高等教育世界大学排名、
Ｕ Ｓ Ｎｅｗｓ 世界大学排名、 软科世界大学学术排名对

一流大学的评价从声誉、 教学、 研究、 国际化水平等

方面构建指标体系 （表 １）。 综合我国世界一流大学

建设的任务和目标以及世界大学排名的评价体系， 本

文从国际声誉、 教学能力、 科学研究、 国际合作四个

维度构建了一流大学建设的产出指标体系。 考虑到数

据的可获得性和可用性， 国际声誉根据 ＱＳ 世界大学

排名进行赋值 （Ｏ１）， 赋值计算公式为 （１ ０００－ＱＳ
排名） ／ １００， 排名低于 １ ０００ 名的高校赋值为 ０。 教学

能力用百名学生拥有教师数 （Ｏ２） 衡量， 一个教师

所要指导的学生越少， 那么每个学生得到的指导越

多， 学生培养质量就越高 （丁学良， ２００１［４１］）。 世界

一流学科的标志是取得世界一流的学术成果， 用 ＥＳＩ
前 １％学科数 （Ｏ３） 衡量高校的一流学术产出。 此

外， 将论文篇均引用数 （Ｏ４） 作为科学研究影响力

的评价指标。 西安交通大学高等教育研究所综合学生

国际化、 教师国际交流、 中外合作办学、 科研国际

化、 文化交流、 国际显示度、 国际化保障等指标全面

地对 “双一流” 建设相关高校、 教育部直属高校的

国际化水平进行分值测算和排名 （ＵＲＩ）， 本文用其

公布的大学国际化水平得分 （Ｏ５） 作为国际合作产

出评价指标。

表 １ ２０２１ 年世界四大大学排行榜指标体系

类别 指标体系

Ｑｕａｃｑｕａｒｅ Ｓｙｍｏｎｄｓ （ＱＳ） 学术声誉 ４０％、 雇主声誉 １０％、 师生比例 ２０％、 单位教员论文引用数 ２０％、 国际教师比例 ５％、 国际学生比率 ５％

泰晤士高等教育 （ＴＨＥ）
教学 （学习环境） ３０％、 研究 （论文发表数量、 收入和声誉） ３０％、 论文引用 （研究影响） ３０％、 国际化程度
（工作人员、 学生和研究） ７ ５％、 产业收入 （知识转移） ２ ５％

美国新闻与世界报道
（Ｕ Ｓ Ｎｅｗｓ）

全球研究声誉 １２ ５％、 区域研究声誉 １２ ５％、 学术论文发表 １０％、 专著 ２ ５％、 学术会议 ２ ５％、 标准化引用影响力
１０％、 总被引次数 ７ ５％、 前 １０％高被引文献 １２ ５％、 前 １０％高被引文献占比 １０％、 国际合作 ５％、 国际合作论文占
比 ５％、 前 １％高被引论文数量 ５％、 前 １％高被引论文占比 ５％

软科 （ＡＲＷＵ） 校友获奖 １０％、 教师获奖 ２０％、 高被引科学家 ２０％、 Ｎ＆Ｓ 论文 ２０％、 国际论文 ２０％、 师均表现 １０％

（三） 环境变量选取

我国一流大学建设高校分布于全国东、 中、 西部

不同城市， 地域之间经济、 政治、 教育发展等外部环

境存在巨大差异， 这些环境差异必然体现在高校经费

投入生产过程中。 经济发展水平的高低源于经济生产

效率的高低， 经济生产效率是否会外溢至高校？ 以

Ｆｒｉｅｄｍａｎ 为代表的新自由主义经济学质疑政府配置教

育资源的效率， 政府配置教育资源的程度是否会影响

高校经费投入效率？ 行业在空间上集中能够在某种程

度上对组织中知识进行传播和共享， 进而提高组织效

率。 那么， 高等教育的行业聚集是否会带动一流大学

建设高校的经费投入效率？ 市场竞争理论认为市场中

提供相同产品和服务的组织越多， 组织在利润驱动下

则会提高效率， 一流大学建设高校之间是否存在该竞

争效应影响？ 为解答这些问题， 本文选取城市人均

ＧＤＰ （Ｅ１）、 财政教育支出比例 （Ｅ２）、 高校数量

（Ｅ３）、 一流大学数量 （Ｅ４） 作为环境变量， 用 ＳＦＡ
模型分析环境变量对投入松弛变量的影响。

（四） 效率影响因素变量选取

现有的研究经常将高校内部的经费规模与结构作

为影响高校生产效率的重要因素， 但往往仅限于对财

政拨款收入的探讨， 忽视了事业收入、 捐赠收入以及

经费支出结构的影响。 为细化经费结构的影响， 选取

财政拨款占比 （Ｘ１）、 事业经费占比 （Ｘ２）、 捐赠经

费占比 （Ｘ３） 等变量分析经费投入结构的影响， 选

取体现学校日常运转必须经费的基本支出占比 （Ｘ４）
分析经费支出结构的影响。 此外， 将高校总收入

（Ｘ５）、 学生数量 （Ｘ６）、 高考录取分数线 （Ｘ７） 作

为控制变量。
（五） 数据说明

因北京航空航天大学、 北京理工大学、 哈尔滨工

业大学、 国防科技大学、 西北工业大学、 郑州大学、
新疆大学、 云南大学 ８ 所高校相关数据不全， 本文的

研究对象为 ２０１７ 公布的 ４２ 所一流大学建设高校的其

他 ３４ 所高校。 研究的时间跨度为 ２０１５—２０１９ 年。 上

文所选取的变量的定义和来源如表 ２ 所示， 描述性统

计如表 ３ 所示。 ＤＥＡ 模型要求投入和产出满足 “同
向性” 假定， 即投入和产出不能存在显著的负相关

关系。 一流大学经费投入和产出指标的 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关

系数检验 （表 ４） 结果表明， 所有的投入与产出指标

均存在正相关关系， 除捐赠经费与百名学生拥有教师

数的相关性在 １０％的水平上不显著外， 其他均在 ５％
的水平上具有显著的正相关， 满足 ＤＥＡ 对变量的

要求。
４３
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表 ２ 一流大学建设高校投入、 产出、 环境因素和效率影响因素变量的定义及来源

类型 维度 变量 单位 数据来源

投入指标

政府投入 财政拨款经费 Ｉ１ 万元

个人投入 事业经费 Ｉ２ 万元

社会投入 捐赠经费 Ｉ３ 万元

其他投入 其他经费 Ｉ４ 万元

各大学的年度部门决算报告

产出指标

国际声誉

教学能力

科学研究

国际合作

ＱＳ 世界大学排名赋值 Ｏ１ 分

百名学生拥有教师数 Ｏ２ 人

ＥＳＩ 前 １％学科数 Ｏ３ 个

论文篇均引用数 Ｏ４ 次

国际化水平得分 Ｏ５ 分

（１ ０００－ＱＳ 排名） ／ １００ 计算所得， ＱＳ 排名来源于青塔

高校全景云数据管理平台

各大学本科教学质量报告获取的全日制学生数和专任

教师数计算所得

Ｅｓｓｅｎｔｉａｌ Ｓｃｉｅｎｃｅ Ｉｎｄｉｃａｔｏｒｓ 网站

西南交通大学高等教育研究所

环境因素

经济发展 城市人均 ＧＤＰ Ｅ１ 万元

政府配置 城市财政教育支出比例 Ｅ２ （％） —

高校聚集 城市高校数量 Ｅ３ 所

学校竞争 城市一流大学建设高校数量 Ｅ４ 所

Ｅ１ 和 Ｅ２ 都来源于中国城市统计年鉴

Ｅ３ 和 Ｅ４ 根据全国普通高等学校名单计数

效率影响

因素

投入结构

支出结构

控制变量

财政拨款占比 Ｘ１ —

事业经费占比 Ｘ２ —

捐赠经费占比 Ｘ３ —

基本支出占比 Ｘ４ —

总收入 Ｘ５ 亿元

全日制在校生数量 Ｘ６ 万人

高考平均录取分数线 Ｘ７ 分

各大学的部门决算报告

各大学的年度部门决算报告、 本科教学质量报告

中国教育在线各高校录取分数线的爬虫结果求平均

表 ３ 一流大学建设高校投入、 产出、 环境因素和效率影响因素变量的描述性统计

类型 变量 样本数 均值 标准差 最小值 最大值

投入指标

Ｉ１ １７０ ２４４ １０５ ８００ １００ ７７１ ３００ ７０ ２０６ ３７０ ６４１ ５６７ １００

Ｉ２ １７０ ２２９ ８１９ ９００ １８１ ７６７ ９００ １９ ８５２ ３９０ １ １５８ ５６４ ０００

Ｉ３ １７０ ７ ７５４ ８９３ １３ ０３５ １３０ １１６ ０００ ９８ ９２９ ４５０

Ｉ４ １７０ ９４ ７３７ ９６０ ９２ ４３９ ６４０ ９ ５１６ ０００ ５６３ ５０６ ６００

产出指标

Ｏ１ １７０ ４ ７９６ ３ ３３５ ０ ０００ ９ ８３０

Ｏ２ １７０ ７ ０７２ １ ３５８ ３ ５７９ １０ １８９

Ｏ３ １７０ ９ ５８８ ６ ０９３ ０ ０００ ２１ ０００

Ｏ４ １７０ ９ ８２６ ３ ３１５ ０ ０００ １７ １９６

Ｏ５ １７０ ５７ ５５２ ２２ ０５６ １７ ８２２ １００ ０００

环境因素

Ｅ１ １００ １１ ０９７ ３ ０６０ ３ ８７９ １６ ５６８

Ｅ２ １００ １４ ９０７ ２ １４７ １０ ９９２ ２１ ５６３

Ｅ３ １００ ５９ ７５３ ２２ ９３９ １１ ０００ ９３ ０００

Ｅ４ １００ ２ ５８８ １ ８２２ １ ０００ ６ ０００

效率影响因素

Ｘ１ １７０ ０ ４６４ ０ １０１ ０ ２４８ ０ ７１８

Ｘ２ １７０ ０ ３７６ ０ ０７５ ０ １３６ ０ ５５４

Ｘ３ １７０ ０ ０１１ ０ ０１３ ０ ０００ ０ ０８３

Ｘ４ １６８ ０ ５７９ ０ ０９６ ０ ２７２ ０ ７７４

Ｘ５ １７０ ５７ ６２５ ３４ ６６１ １０ ０７２ ２１２ ８２６

Ｘ６ １７０ ３ ９５４ １ ３３４ １ ５３８ ７ ０７０

Ｘ７ １７０ ６０５ ６７７ ３４ ７２７ ５３５ ０００ ７２７ ０００

５３
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表 ４ 投入指标和产出指标的 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数分析结果

产出指标

投入指标
国际声誉

百名学生

拥有教师数

ＥＳＩ 前 １％
学科数

论文篇

均引用数

国际化

水平得分

财政拨款经费 ０ ６６５∗∗∗ ０ ２８３∗∗∗ ０ ６０４∗∗∗ ０ ４７９∗∗∗ ０ ５６０∗∗∗

事业经费 ０ ６１４∗∗∗ ０ １９１∗∗ ０ ５３９∗∗∗ ０ ４０１∗∗∗ ０ ５６７∗∗∗

捐赠经费 ０ ４８１∗∗∗ ０ ０８９ ０ ３１５∗∗∗ ０ ３０６∗∗∗ ０ ３７２∗∗∗

其他经费 ０ ５７４∗∗∗ ０ ２７０∗∗∗ ０ ５３０∗∗∗ ０ ３９０∗∗∗ ０ ５３７∗∗∗

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平 （双尾） 上显著相关。

五、 实证结果分析

（一） 第一阶段 ＢＣＣ 模型实证结果分析

利用 ＤＥＡＰ２ １ 软件对 ３４ 所一流大学建设高校经

费投入和产出原始值进行第一阶段的 ＤＥＡ 效率值计

算： ２０１５—２０１９ 年的技术效率、 纯技术效率、 规模

效率均值分别为 ０ ８９５、 ０ ９６２、 ０ ９３１。 年均有 ８ 所

一流大学建设高校因存在经费投入冗余而未实现

ＤＥＡ 有效， 这些高校财政拨款收入、 事业收入、 捐

赠收入、 其他收入的平均冗余率分别为 １７ ６４％、
２５ ５２％、 ３８ ６９％、 ２１ ２５％。 但该结果未剔除环境因

素和随机因素的影响， 不能反映真实的管理无效率水

平。 下文将通过第二阶段的 ＳＦＡ 回归弄清环境因素

和随机因素如何影响效率结果。
（二） 第二阶段 ＳＦＡ 回归结果分析

运用 ｆｒｏｎｔｉｅｒ４ １ 将第一阶段得出的经费投入松弛

变量作为因变量， 环境因素作为自变量， 进行 ＳＦＡ
回归分析， 以分解环境因素、 随机因素和管理无效率

对经费投入效率的影响程度。 回归结果的单边广义似

然比检验 （ＬＲ ｔｅｓｔ ｏｆ ｔｈｅ ｏｎｅ⁃ｓｉｄｅｄ ｅｒｒｏｒ） 在 １％的水

平上显著， 拒绝不存在无效率项的原假设， 说明 ＳＦＡ
模型的设定是合理的 （表 ５）。 各项经费投入松弛变

量回归结果的 γ 值均为 ０ ９９９， 在 １％的水平上显著

趋近于 １， 说明管理因素在效率值中占主导地位。 环

境因素对经费投入效率的影响呈现如下特征。
第一， 经济发展效率能够对财政拨款和事业经费

投入效率产生正向作用。 城市人均 ＧＤＰ 对财政拨款

经费、 事业经费松弛变量的影响系数在 １％的显著水

平上均为负数。 这说明一流大学建设高校所处城市的

经济发展水平越高， 财政拨款经费、 事业经费的松弛

变量越低， 也即意味着城市经济发展水平对一流大学

建设高校财政拨款经费、 事业经费的投入效率有正向

促进作用。 其中， 城市经济发展水平对财政拨款投入

效率的正向促进作用最为明显， 人均 ＧＤＰ 每提升

１ 万元， 能够降低 １ １６５ ６１２ 万元的财政拨款投入冗

余。 经济发展水平对捐赠经费和其他经费投入冗余的

影响为正。 因为高校在经济发达地区能够获得更多的

捐赠经费和其他经费， 而捐赠经费和其他经费一般有

固定的用途 （如奖学金、 校办产业运转）， 并不能配

置到最有效率的领域。
第二， 政府配置教育资源能够提升经费投入效

率。 财政教育支出比例对财政拨款经费、 事业经费、
捐赠经费、 其他经费松弛变量的影响系数在 １％的显

著性水平上均为负数。 这说明政府参与配置教育资源

的程度越高， 一流大学建设高校的经费投入效率越

高。 政府对教育的财政投入每增长 １％能够使财政拨

款经费投入的松弛变量降低 １ ９５７ ２８５ 万元， 事业经

费投入松弛变量降低 １ ７７４ ５４２ 万元， 捐赠经费投入

松弛变量降低 ３２ ６９８ 万元， 其他经费投入松弛变量

降低 ８００ ５４０ 万元。 该结果与方超和黄斌 （２０１９） ［１０］

论证政府配置教育资源能够提高高等教育的产出效率

的研究结果是一致的。
第三， 高校聚集不能促进一流大学建设高校的经

费投入效率。 一流大学建设高校所在城市的高校数量

对财政拨款经费、 事业经费和其他经费松弛变量的影

响系数在 １％的显著性水平上为正数， 对捐赠经费松

弛变量的影响系数在 １％的显著性水平上为负数， 但

系数 （－８ ０７０） 远小于另外三项经费松弛变量的正

向影响系数。 综合来看， 高校的聚集对一流大学建设

高校经费投入效率具有负向作用。 城市具有有限的空

间和公共资源， 如果一个城市内高校越多， 一流大学

建设高校能够获得的 “生存空间” 越少， 进而影响

经费的投入产出效率。 行业聚集效应对效率的正向作

用未体现， 可见高等教育内部具有层次性， 区域内一

流大学建设高校与非一流大学建设高校不具有同质

性， 无法形成行业聚集。
（４） 同地域内一流大学建设高校的 “竞争” 能

够有效促进经费投入效率。 相同城市内一流大学建设

高校数量对财政拨款、 事业经费和其他经费松弛变量

的影响系数均显著为负数， 且系数值较大， 分别为

－５ ７５９ ０６２、 －６ ４９２ ６７０、 －３ ７８５ ０７２。 同地域内一
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流大学建设高校的数量越多， 即同市场内提供相同水

平教育服务的高校越多， 高校之间必然会产生一定的

“竞争” 关系并通过更有效进行教育生产表现出来，
该 “竞争” 关系的影响效应相较于其他环境因素的

影响更高。 城市内一流大学建设高校数量对捐赠经费

松弛变量具有正向影响作用， 但其系数值不高。 一流

大学建设高校之间的 “竞争” 作用在捐赠经费上较

难发挥作用， 因为捐赠经费主要来自与高校直接相关

的关系圈， 如校友。

表 ５ 第二阶段 ＳＦＡ 回归结果

变量
财政拨款经费

投入松弛变量

事业经费

投入松弛变量

捐赠经费

投入松弛变量

其他经费

投入松弛变量

常数项
１５ ３４３ ４６６∗∗∗

（１５ ２９０ ３５０）
７ ９８４ ９６２∗∗∗

（８ ４１２ ５６２）
－１ ５７６ ８９０∗∗∗

（－１ ５６４ ６５７）
－１２ ５２６ ４６０∗∗∗

（－２ ３１６ １９５）

人均 ＧＤＰ （万元）
－１ １６５ ６１２∗∗∗

（－１ １３９ １５１）
－２８４ ９６１∗∗∗

（－８１ ３１６）
７８ ９６２∗∗∗

（７３ ３８９）
４４１ ６１２∗∗∗

（７ ７９４）

财政教育支出比例 （％）
－１ ９５７ ２８５∗∗∗

（－１ ２８２ ２７０）
－１ ７７４ ５４２∗∗∗

（－３８４ ３０７）
－３２ ６９８∗∗∗

（－１５ ６３６）
－８００ ５４０∗∗∗

（－１０ ７４３）

所在城市高校数量 （所）
４０８ ３０９∗∗∗

（１６１ ７９６）
３８３ ５４２∗∗∗

（２１ ３５６）
－８ ０７０∗∗∗

（－２０ ４５７）
２９０ １５７∗∗∗

（７８ ９７０）

所在城市一流大学数量 （所）
－５ ７５９ ０６２∗∗∗

（－６ ０３４ ９４３）
－６ ４９２ ６７０∗∗∗

（－２６ ５４０ １８０）
２５５ ０２５∗∗∗

（２４１ ３１５）
－３ ７８５ ０７２∗∗∗

（－２５５ １６２）

δ２
１ ８９９ ９９６ ３００ ０００∗∗∗

（１ ８９９ ９９６ ３００ ０００）
１ ２７４ ７６１ ７００ ０００∗∗∗

（１ ２７４ ７６１ ７００ ０００）
３７ ９１２ ８６０ ０００∗∗∗

（３７ ９１２ ８６０ ０００）
７０９ １７５ ９６０ ０００∗∗∗

（７０９ １７５ ９６０ ０００）

γ
０ ９９９∗∗∗

（４ ３５３ １２４ ３００）
０ ９９９∗∗∗

（１７ ０１７）
０ ９９９∗∗∗

（１５ １４８ ５９４ ０００）
０ ９９９∗∗∗

（３０３ １２７ １５０）

Ｐｅｒｉｏｄｓ ５ ５ ５ ５

Ｌｏｇ⁃ｌｉｋｅｌｉｈｏｏｄ ｆｕｎｃｔｉｏｎ －１ ９２３ ８９０ －１ ９０１ ８４６ －１ ５６７ ６５４ －１ ８３８ ８３５

ＬＲ ｔｅｓｔ ｏｆ ｔｈｅ ｏｎｅ⁃ｓｉｄｅｄ ｅｒｒｏｒ １０８ ９１２ ８５ １５４ １６３ ９７３ １１９ ５１０

　 　 注： 括号内为 ｔ 值； ∗为 １０％的显著性水平； ∗∗为 ５％的显著性水平； ∗∗∗为 １％的显著性水平。

（三） 第三阶段调整后经费投入效率分析

根据第二阶段 ＳＦＡ 回归结果调整经费投入变量，
滤除环境因素和随机因素的影响， 重新进行 ＢＣＣ 模

型的效率值计算。 ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校

经费投入的真实技术效率、 纯技术效率、 规模效率均

值分别为 ０ ９２４、 ０ ９７３、 ０ ９５０， 高于第一阶段的效

率值。 各年份内， 第三阶段的效率值均有效纠正了第

一阶段效率值被低估的问题， 同时二者具有同样的变

化趋势 （图 １）。 ２０１５—２０１７ 年， 一流大学建设高校

经费投入的技术效率从 ０ ９３６ 逐步降低至 ０ ８９５， 效

率降低的主要原因是规模效率的降低。 ２０１７ 年后，
技术效率在 ２０１８ 年明显提升至 ０ ９４４， 提升的主要

原因也来源于规模效率。 ２０１９ 年技术效率稳定在

０ ９４５， 尽管纯技术效率稳步提升， 但规模效率略微

降低。 与该变化趋势对应的事件是， ２０１７ 年教育部

确定了 “双一流” 建设的具体方案， 并公布了 ４２ 所

一流大学建设高校的名单， 可以说， ２０１７ 年是一流

大学建设正式开启元年。 一流大学建设方案实施后，
经费投入效率不断下降的趋势得以逆转。

图 １　 ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校三阶段

ＤＥＡ 效率值调整前后变化

从各高校的效率值来看， ２０１５—２０１９ 年能够达

到 ＤＥＡ 有效的高校数分别为 １７ 所、 １５ 所、 １４ 所、
１８ 所、 ２１ 所， ２０１７ 年前后同样呈现 “先降后增” 的

趋势。 各年稳定实现 ＤＥＡ 有效的高校包括中国农业

大学、 北京师范大学、 中央民族大学、 南开大学、 华

东师范大学、 南京大学、 中南大学、 兰州大学 ８ 所高

校 （表 ６）。 未达到 ＤＥＡ 有效既有纯技术效率的因素

也有规模效率的因素， 纯技术效率普遍高于规模效
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率。 １７ 所高校各年技术效率均值大于等于 ０ ９ 且小于

１； ６ 所高校效率均值大于等于 ０ ８ 且小于 ０ ９； ３ 所高

校效率均值小于 ０ ８， 分别是清华大学 （０ ５９２）、 北

京大学 （０ ６８９）、 吉林大学 （０ ７３８）。 将各高校按

照所在地域进行划分， 东、 中、 西部的一流大学建设

高校经费投入效率呈现 “西部最高、 东部次之、 中

部最低” 的特征。 西部地区的 ６ 所一流大学建设高

校技术效率平均值为 ０ ９６２； 东部地区的 ２２ 所一流

大学建设高校技术效率平均值为 ０ ９２７； 中部地区的

６ 所一流大学建设高校技术效率平均值为 ０ ８７８。 西

部地区效率值较高的主要来源于规模优势， 其规模效

率平均值在三地区中最高， 为 ０ ９８０， 这与西部地区

高校学生规模较高相关。 另外， 文中西部地区样本高

校分布在重庆、 成都、 西安、 兰州， 均为西部地区经

济较发达的大城市， 并非欠发达地区， 生产水平和管

理水平相对较高， 这决定了西部地区样本高校的平均

纯技术效率较高 （０ ９８１）， 略低于东部地区的高校。
东部地区样本高校效率提升的关键在于提升规模效

率， 中部地区样本高校效率提升的关键在于提升纯技

术效率。

表 ６ ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校第三阶段 ＤＥＡ 效率平均值

院校名称 ＴＥ ＰＴＥ ＳＥ 院校名称 ＴＥ ＰＴＥ ＳＥ

东部地区一流大学建设高校 中国海洋大学 ０ ９９９ １ ０００ ０ ９９９

北京大学 ０ ６８９ １ ０００ ０ ６８９ 中山大学 ０ ９８６ ０ ９８９ ０ ９９７

中国人民大学 ０ ８８６ ０ ９１４ ０ ９６９ 华南理工大学 ０ ９６４ ０ ９７７ ０ ９８７

清华大学 ０ ５９２ １ ０００ ０ ５９２ 东部均值 ０ ９２７ ０ ９８３ ０ ９４３

中国农业大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 中部地区一流大学建设高校

北京师范大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 吉林大学 ０ ７３８ ０ ７８５ ０ ９４４

中央民族大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 中国科学技术大学 ０ ９５３ １ ０００ ０ ９５３

南开大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 武汉大学 ０ ８４２ ０ ９１２ ０ ９２４

天津大学 ０ ８６７ ０ ８８５ ０ ９７９ 华中科技大学 ０ ８０１ ０ ９３６ ０ ８６０

大连理工大学 ０ ９８９ １ ０００ ０ ９８９ 中南大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００

东北大学 ０ ９３６ ０ ９７０ ０ ９６３ 湖南大学 ０ ９３１ ０ ９４５ ０ ９８５

复旦大学 ０ ９５７ １ ０００ ０ ９５７ 中部均值 ０ ８７８ ０ ９３０ ０ ９４４

同济大学 ０ ９７８ １ ０００ ０ ９７８ 西部地区一流大学建设高校

上海交通大学 ０ ９００ １ ０００ ０ ９００ 重庆大学 ０ ９５４ ０ ９５９ ０ ９９４

华东师范大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 四川大学 ０ ９６５ ０ ９８９ ０ ９７５

南京大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００ 电子科技大学 ０ ９８０ ０ ９９４ ０ ９８６

东南大学 ０ ９５６ ０ ９９９ ０ ９５７ 西安交通大学 ０ ９０２ ０ ９５９ ０ ９４２

浙江大学 ０ ９０１ １ ０００ ０ ９０１ 西北农林科技大学 ０ ９６８ ０ ９８７ ０ ９８０

厦门大学 ０ ８９６ ０ ９１６ ０ ９７８ 兰州大学 １ ０００ １ ０００ １ ０００

山东大学 ０ ８８７ ０ ９７５ ０ ９１０ 西部均值 ０ ９６２ ０ ９８１ ０ ９８０

　 　 注： ＴＥ 为技术效率， ＰＴＥ 为纯技术效率， ＳＥ 为规模效率， ＴＥ＝ＰＴＥ×ＳＥ。 按照 《国务院办公厅关于印发教育领域中央与地方财政事权和支

出责任划分改革方案的通知》 （国办发 〔２０１９〕 ２７ 号） 确定的档次划分东、 中、 西部。 第一档为西部地区， 包括内蒙古、 广西、 重庆、 四川、 贵

州、 云南、 西藏、 陕西、 甘肃、 青海、 宁夏、 新疆 １２ 个省份； 第二档为中部省份， 包括河北、 山西、 吉林、 黑龙江、 安徽、 江西、 河南、 湖北、
湖南、 海南 １０ 个省份； 第三、 四、 五档为东部地区， 包括辽宁、 福建、 山东、 天津、 江苏、 浙江、 广东、 北京、 上海 ９ 个省份。

　 　 尽管一流大学建设高校的平均经费投入效率在

０ ９ 以上， 但仍旧具有一半左右的样本高校在纯技术

效率和规模效率的共同影响下未达到 ＤＥＡ 有效。 核

心问题是： 样本高校效率不足的程度如何？ 投入产出

应如何调整以进一步提高效率表现？
研究显示， 样本高校纯技术效率水平较高， 且效

率值小于 １ 的高校数量逐年降低 （表 ７）。 纯技术效

率小于 １ 即说明经费投入和产出未达到现有技术水平

下的最优值， 导致存在产出不足或经费冗余。 基于实

际的经费投入， 国际声誉产出需进一步提升的样本高

校数量 ２０１７ 年和 ２０１８ 年增加至 ４ 所后， ２０１９ 年又降

低至 ２ 所， 这些高校的 ＱＳ 排名可以提升 １００ 名左右。
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百名学生拥有教师数产出需进一步提升的样本高校从

２０１５ 年的 ８ 所逐年降低至 ２０１９ 年的 １ 所， 其产出不

足的数值也逐步从 １ ２９２ 降低至 ０ ６８０。 ＥＳＩ 前 １％学

科数产出不足的样本高校数量从 ２０１５ 年的 ３ 所增加

至 ２０１８ 年的 ７ 所， ２０１９ 年降低为 ２ 所。 ２０１８ 年产出

不足的数值也最高， ７ 所高校 ＥＳＩ 前 １％学科数需平

均增加 ４ ０６５ 个。 ２０１９ 年尽管产出不足的高校仅 ２
所， 但需提高的 ＥＳＩ 前 １％学科数无明显降低， 平均

为 ３ ９４４。 论文篇均引用数产出不足的高校数量

２０１５—２０１８ 年稳定在 ５ ～ ６ 所， 但不足的平均值从

３ ０６０ 逐步降低至 １ ７７４。 ２０１９ 年产出不足的高校数

量为 ３ 所， 不足的平均值为 ２ ４４８。 大学国际化水平

得分产出不足的高校数量 ２０１５—２０１８ 年稳定在 ３ ～ ４
所， 国际化水平得分需平均增加 ２ 分左右。 ２０１９ 年

所有样本高校的大学国际化水平得分均不存在产出不

足。 基于实际的产出， 财政拨款投入 ２０１５—２０１７ 年存

在投入冗余的样本高校， 高校数量从 ５ 所降低至 ２ 所，
冗余的平均数值从 ５１ ９９６ １４９ 万元降低至２５ ８１１ ５２５
万元。 ２０１８ 年和 ２０１９ 年所有样本高校均不存在财政拨

款投入冗余。 事业经费投入存在冗余的样本高校数量

２０１５ 年最高， 有 １０ 所， 冗余经费的平均值为３９ ２１８ ９０８
万元。 ２０１６—２０１８ 年波动下降后， ２０１９ 年所有样本高

校均不存在事业经费投入冗余。 捐赠经费投入存在冗

余的样本高校数量 ２０１５—２０１８ 年稳定在 ４～５ 所， 冗余

投入的平均值 ２ ９６２ ３３５ 万元至 ９ ６７３ ９４４ 万元不等。
２０１９ 年仅 １ 所样本高校存在捐赠经费投入冗余， 冗余

值为 ６ ８９３ ４３２ 万元。 其他经费投入 ２０１６ 和 ２０１９ 年所

有样本高校均不存在冗余， ２０１５ 年、 ２０１７ 年、 ２０１８ 年

有 ３～４ 所样本高校存在冗余， 平均冗余值 ６ ２３９ ６５５
万元至 ４２ ５４０ ０５２ 万元不等。

研究还显示， 规模效率导致的不效率更为广泛。
实现规模报酬不变的样本高校均达到了 ＤＥＡ 有效，
其他样本高校因为规模报酬递增或递减使得规模效率

值偏离有效值 １。 其中， 规模效率递减是导致规模不

效率的主要原因， ２０１５—２０１９ 年分别有 １４ 所、 １１ 所、
１９ 所、 １２ 所、 １２ 所样本高校规模效率递减， 而规模递

增的样本高校各年分别为 ３ 所、 ８ 所、 １ 所、 ４ 所、 １
所 （表 ８）。 这说明当前一流大学建设高校的经费投入

规模已经达到一个饱和状态， 进一步提升经费投入规

模并不会为效率不足的样本高校带来产出的增加。

表 ７ ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校产出不足与投入冗余值

２０１５ 年 ２０１６ 年 ２０１７ 年 ２０１８ 年 ２０１９ 年

纯技术不效率数量 １２ ８ ８ ７ ４

产
出
不
足

国际声誉 （分）

百名学生拥有教师数

（人）

ＥＳＩ 前 １％学科数 （个）

论文篇均引用数 （次）

大学国际化水平得分

（分）

数量 ２ ２ ４ ４ ２

均值 １ ３４３ ０ ５４４ １ １９９ １ ５８１ １ ２５８

数量 ８ ７ ５ ６ １

均值 １ ２９２ １ ０７３ ０ ９１８ ０ ８７８ ０ ６８０

数量 ３ ４ ５ ７ ２

均值 ０ ２３８ １ ５３０ １ ２７８ ４ ０６５ ３ ９４４

数量 ６ ６ ５ ６ ３

均值 ３ ０６０ ２ ３６９ ２ ９５８ １ ７７４ ２ ４４８

数量 ３ ４ ３ ４ ０

均值 ２ １９９ ２ ３８０ １ ６０９ ２ ４３１ ０ ０００

投
入
冗
余

财政拨款投入 （万元）

事业经费投入 （万元）

捐赠经费投入 （万元）

其他经费投入 （万元）

数量 ４ ２ ２ ０ ０

均值 ５１ ９９６ １４９ ３１ １３２ １８５ ２５ ８１１ ５２５ ０ ０００ ０ ０００

数量 １０ ８ ２ ８ ０

均值 ３９ ２１８ ９０８ １７ ９３４ ６９ ２８ ６３９ ２８８ ２７ ５３４ ２５８ ０ ０００

数量 ４ ５ ４ ４ １

均值 ６ ４３６ ０９８ ８ ０４４ ６１１ ９ ６７３ ９４４ ２ ９６２ ３３５ ６ ８９３ ４３２

数量 ４ ０ ３ ４ ０

均值 ４２ ５４０ ０５２ ０ ０００ ４０ ７０７ ５２０ ６ ２３９ ６５５ ０ ０００

９３
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表 ８ ２０１５—２０１９ 年规模不变、 递减、 递增的

一流大学建设高校经费投入数量 单位： 所

规模报酬 ２０１５ 年 ２０１６ 年 ２０１７ 年 ２０１８ 年 ２０１９ 年

不变 １７ １５ １４ １８ ２１

递减 １４ １１ １９ １２ １２

递增 ３ ８ １ ４ １

（四） 经费投入效率影响因素分析

利用 Ｓｔａｔａ１５ ０ 对调整后的效率值进行面板固定

效应 Ｔｏｂｉｔ 回归， 分析一流大学建设高校的内部特征

对经费投入效率的影响。 Ｈａｕｓｍａｎ 检验的结果拒绝固

定效应与随机效应估计系数一致的原假设， 选择固定

效应更有效。 回归结果 （表 ９） 的 Ｃｈｉ２ 值 （卡方值）
在 １％的水平上显著， 说明模型设定是有效的。 从经

费投入结构来看， 财政拨款占比平方项对效率的影响

在 １％的统计水平上显著为正， 财政拨款占比对效率

的影 响 呈 “ Ｕ 型 ”， 分 别 当 财 政 拨 款 占 比 达 到

４９ ４９６％、 ４４ ２３６％、 ５１ ８５２％ 时 （表 ９）， 技术效

率、 纯技术效率和规模效率达到最低点。 超过该临界

值， 增加财政拨款占比能够提高技术效率、 纯技术效

率和规模效率。 一流大学建设高校 ２０１５—２０１９ 年的

财政拨款占比从 ５０ １００％下降至 ４３ ６５８％ （表 １０），
该下降的趋势对应了效率的提升。 事业经费占比在

１０％的统计水平上仅对纯技术效率产生显著影响， 该

影响为 “Ｕ 型”， 当事业经费占比小于 ２６ ７４３％时，
纯技术效率不断降低， 大于该临界值后， 纯技术效率

随之增加。 ２０１５—２０１９ 年， 一流大学建设高校的事

业经费占比从 ３６ ７３９％提升至 ３８ ２２９％， 该增长趋

势能够带来纯技术效率的提升。 捐赠经费占比在

１０％的统计水平上对技术效率有显著影响， 该影响也

为 “Ｕ 型”， 其最低点为 ５ ０８３％。 捐赠经费占比小

于最低点对技术效率产生负向影响。 ２０１５—２０１９ 年，
一流大学建设高校的捐赠经费占比平均为 １ １０４％，
在该水平上， 增加捐赠经费占比会降低技术效率。 从

经费支出结构来看， 基本支出占比平方项对纯技术效

率的影响系数在 １％的统计水平上显著为负， 意味着

基本支出对纯技术效率的影响为 “倒 Ｕ 型”， 理论最

优点为 ５７ ８９６％。 ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校

的基本支出占比从 ５３ ５２１％提高至 ６２ ０５５％， 在最

优点左右波动。 控制变量中， 高校的总收入和学生规

模对效率的影响为负， 进一步验证了一流大学建设高

校经费投入规模递减的结论。

表 ９ 一流大学建设高校经费投入效率面板固定效应 Ｔｏｂｉｔ 回归结果

技术效率 纯技术效率 规模效率

财政拨款占比
－５ ５０５∗∗∗

（１ １４３）
－６ ４６２∗∗∗

（２ ２４０）
－４ ３６８∗∗∗

（１ ００２）

财政拨款占比平方
５ ５６１∗∗∗

（１ ３２０）
７ ３０４∗∗∗

（２ ４５３）
４ ２１２∗∗∗

（１ ２４１）

事业经费占比
０ ０４８

（１ ０６５）
－３ ９５８∗∗∗

（１ ５０２）
０ ３３５

（０ ５０７）

事业经费占比平方
０ １７５

（１ ３３５）
７ ４００∗∗∗

（２ ７１４）
－０ ５９８
（０ ６０２）

捐赠经费占比
－３ ４７５∗

（１ ８０７）
－８ ９５９
（６ ９９５）

－０ ７７７
（０ ８７２）

捐赠经费占比平方
３４ １８４∗

（１８ ６５７）
９３ ９９

（７１ ７２０）
２１ ４５９

（１４ ２６３）

基本支出占比
１ ４７

（１ ２０２）
３ ８９７∗∗∗

（１ ３４９）
－０ １６４
（０ ４９６）

基本支出占比平方
－１ ３０８
（１ ０３１）

－３ ３５０∗∗∗

（１ ２５２）
０ ０１７

（０ ４９３）

总收入 （亿元）
－０ ００４∗∗∗

（０ ００１）
０ ００１

（０ ００１）
－０ ００４∗∗∗

（０ ０００）

学生规模 （万人）
－０ ０３４∗∗∗

（０ ００８）
－０ ０８６∗∗∗

（０ ０１３）
－０ ００３
（０ ００６）

高考成绩 （分） ０ ００１∗

（０ ００１）
０ ００２

（０ ００１）
０ ０００

（０ ０００）

Ｏｂｓ ／ Ｕｎｉｔｓ １６８ ／ ５ １６８ ／ ５ １６８ ／ ５

Ｃｈｉ２ ２９４ ６８７∗∗∗ ３３ ０６２∗∗∗ ２８ ０４８∗∗∗

０４
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续前表

技术效率 纯技术效率 规模效率

财政拨款占比理论极小值点 ４９ ４９６％ ４４ ２３６％ ５１ ８５２％

事业经费占比理论极小值点 — ２６ ７４３％ —

捐赠经费占比理论极小值点 ５ ０８３％ — —

基本支出占比理论最大值点 — ５７ ８９６％ —

　 　 注： 运用 Ｓｔａｔａ 的 ｔｗｏ＿ｓｉｄｅ 程序运算所得。 括号中为标准误； ∗为 １０％的显著性水平； ∗∗为 ５％的显著性水平； ∗∗∗为 １％的显著性水平。 理论极

值根据－β１ ／ ２β２ 计算所得， β１ 为经费占比一次项系数， β２ 为经费占比二次项系数。 “—” 表示因结果不显著无法算出理论极值点。

表 １０ ２０１５—２０１９ 年一流大学建设高校经费结构均值变化

经费结构 ２０１５ 年 ２０１６ 年 ２０１７ 年 ２０１８ 年 ２０１９ 年 总体

财政拨款占比 ５０ １００％ ４７ ５４６％ ４６ ２５５％ ４４ ４４９％ ４３ ６５８％ ４６ ４０２％

事业经费占比 ３６ ７３９％ ３６ ９１４％ ３７ ５３３％ ３８ ６０２％ ３８ ２２９％ ３７ ６０４％

捐赠经费占比 １ ２０３％ １ １４１％ １ ０７６％ １ ００９％ １ ０９０％ １ １０４％

基本支出占比 ５３ ５２１％ ５８ ５４４％ ５８ ５７０％ ５６ ３７１％ ６２ ０５５％ ５７ ８６３％

六、 结论与建议

本文运用三阶段 ＤＥＡ⁃Ｔｏｂｉｔ 模型对 ３４ 所一流大

学建设高校经费投入的效率及其影响因素进行分析，
主要研究结论为：

第一， 一流大学建设高校经费投入效率较高。 三

阶段 ＤＥＡ 模型有效地解决了传统 ＤＥＡ 模型效率值低

估的问题， 剔除环境因素和随机因素后， 一流大学建

设高校经费投入的平均技术效率、 纯技术效率、 规模

效率分别从 ０ ８９５、 ０ ９６２、 ０ ９３１ 提高至 ０ ９２４、
０ ９７３、 ０ ９５０。

第二， 一流大学建设高校经费投入效率具有

“西部最高、 东部次之、 中部最低” 的区域差异特

征。 东、 中、 西部一流大学建设高校的经费投入技术

效率平均值分别为 ０ ９２７、 ０ ８７８、 ０ ９６２。 西部地区

效率值较高主要来源于规模优势， 东部地区样本高校

效率提升的关键在于提升规模效率， 中部地区样本高

校效率提升的关键在于提升纯技术效率。
第三， 从高校个体效率值看， 有一半左右的样本

高校受纯技术效率和 （或） 规模效率的影响未达到

ＤＥＡ 有效。 纯技术效率不足导致的经费冗余的情况

至 ２０１９ 年有一所样本高校的捐赠经费投入存在

６ ８９３ ４３２万元的冗余， 导致的产出不足情况为 ＱＳ 排

名可提升 １００ 名左右， 百名学生拥有教师数可增加 １
个单位， ＥＳＩ 前 １％学科数可增加 ４ 个， 论文篇均引

用数可增加 ３ 个单位。 规模效率导致的不效率更为广

泛， 规模效率递减是导致规模不效率的主要原因。
第四， 城市人均 ＧＤＰ、 财政投入教育的比例、

一流大学建设高校数量对经费投入效率有正向作用。
这说明经济生产效率会外溢至高校； 政府配置教育资

源能够提高一流大学建设高校的经费投入效率； 一流

大学建设高校之间存在 “竞争效应”， 而高等教育具

有层次性， 城市内拥有高校的数量多少并不能促进一

流大学建设高校的经费投入效率。
第五， 财政拨款、 事业经费、 捐赠经费占比对效

率的影响呈 “Ｕ 型”， 基本支出占比对效率的影响呈

“倒 Ｕ 型”。 财政拨款占比、 事业经费占比、 捐赠经

费占比分别为 ４９ ４９６％、 ２６ ７４３％、 ５ ０８３％时， 一

流大学建设高校的经费投入效率最低。 基本支出占比

为 ５７ ８９６％时， 一流大学建设高校的经费投入效率

最高。
为进一步提升一流大学建设高校的经费投入效

率， 本文提出如下建议：
第一， 适当控制一流大学建设高校的规模。 自

１９９８ 年起我国大学经历了多轮扩招， 让更多学子圆

了大学梦， 也推动我国高等教育进入了普及化阶段。
但大学扩招的背后也带来了高等教育质量下滑的问

题， 引发了如何提高高等教育质量的讨论。 一流大学

建设高校作为我国高等教育的 “领头羊”， 其经费投

入规模随着学生规模不断增加， 平均总经费投入从

２０１５ 年的 ４７ ６４８ 亿元提高至 ２０１９ 年 ６８ ２８１ 亿元。
但一流大学建设高校的规模扩张已经为其经费投入效

率带来了负面影响， 未达到规模效率的样本高校平均

在校生规模 （４ ４９１ 万人） 比达到规模效率的样本高

校 （３ ４１６ 万人） 高 １ ０７５ 万人。 如果不能改变教育

生产的技术条件， 需要以控制学生规模过度扩张为切

１４
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入点， 参照达到规模效率高校的规模将学生规模控制

在 ３ 万人左右， 提高师生比、 调节经费投入规模， 促

进科研产出与人才培养的协调发展， 推进一流大学建

设高校的高质量发展。
第二， 提升一流大学建设高校的学术影响力。 在

当前的经费投入水平下， 一流大学建设高校产出不足

的问题较为明显， 尤其是 ＥＳＩ 前 １％学科数和篇均论

文引用数两项学术影响力指标。 一流大学建设高校的

建设目标是成为世界一流大学， 而学术影响力是世界

一流大学的 “硬指标”。 提升学术影响力首先要有一

流研究素质的教师， 一所大学的水平由其所拥有的教

师水平来决定 （张新民， ２０１９［４６］）。 应以优质的学术

环境提高一流师资的吸引力， 组建独立的行政体系的

招聘委员会， 在全球范围内寻找最适合的人选。 其次

要有综合的学科体系， 不集中资金支持少数重点学

科， 牢固坚定树立特色发展、 错位发展、 多元卓越的

办学理念 （常文磊和仇鸿伟， ２０１６［４７］）。 最后要有世

界主义的研究议题， 对世界上人类求知的奥妙领域进

行探索， 在知识创新、 成果转化及杰出人才培养上对

世界做出更大贡献 （许长青， ２０１８［４８］）。
第三， 优化一流大学建设高校的经费结构。 在经

济进入新常态、 财政收入增速减缓的背景下， “双一

流” 建设财政保障面临较大压力， 依赖财政拨款收

入难以满足加快世界一流大学建设的发展需求。 对

此， 高校应继续拓宽经费来源渠道， 主动寻求更多收

入来源， 增加社会资金在高校经费收入中的比重

（王战军等， ２０１９［４９］）， 形成多元化的经费收入结构。
增加事业经费的投入比例， 提高学费标准， 在政府确

定学杂费定价标准的基础上， 给予一流大学建设高校

更多的定价自主权。 完善高等教育捐赠制度， 通过税

收、 土地、 财政等优惠政策和社会荣誉等方式调动社

会捐赠的积极性， 不拘捐赠的形式和用途， 充分发挥

捐赠经费的效率。 参照基本支出占比最优值的计算结

果， 合理分配基本支出和项目支出的比例， 维持６ ∶ ４
的比值， 降低对经费使用的限制， 给予高校更多的管

理权、 分配权、 决策权。
第四， 建立经费投入效率监督问责机制。 将财政

监督贯穿一流大学建设高校资金运行的每一个环节，
建立起事前监督预警、 事中跟踪问效、 事后检查考评

“三位 一 体 ” 的 财 政 监 督 工 作 方 式 （ 马 海 涛，
２００９［５０］）。 彻底消除部分一流大学建设高校部门预决

算信息不完全公开的现象， 通过财务公开敦促经费投

入效率的提升。 构建多元主体参与的一流大学建设高

校经费投入问责体系， 对经费投入和使用效率进行考

评， 考评过程由教育部进行管理和操作， 并向公众公

开过程和结果。 设立经费投入效率奖励基金， 给予经

费投入有效的一流大学建设高校额外的奖励资金， 由

高校自主分配。
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发挥， 使得欠发达地区更加依赖土地抵押的举债投资增长模式， 不利于经济高质量发展。 鉴于实证结
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一、 问题的提出

理论上而言， 随着中国一系列金融市场内部制度

的改革， 金融对经济高质量发展的促进作用理应加强

（Ｋｉｎｇ 和 Ｌｅｖｉｎｅ， １９９３［１］； Ｍｅｒｔｏｎ 和 Ｂｏｄｉｅ， １９９５［２］；
Ｂｅｃｋ 等， ２０００［３］）。 然而， 欠发达地区债券市场的经

验数据却显示上述理论机制并不稳健。 从图 １ 测算的

数据来看， 一方面， 欠发达地区投融资增速极快， 但

投融资的主体主要集中在地方政府： 地方政府平台公

司发行的城投债比重从 ２００３ 年的 １ ４９％上升至 ２０１７
年的 ３９ ４２％， 政府投资为主导的基础设施投资占

ＧＤＰ 的比重由 ２００１ 年的 ７ １１％上升至 ２０１９ 年的

２６ ８７％； 另一方面， 在经历 ２００３ 年和 ２００８ 年之后

短暂的投资弹性上涨后， 投资弹性持续下跌至负数，
投资效率不断降低。 上述数据在一定程度上反映了欠

发达地区以地方政府为主导的投融资模式效率持续降

低， 将不利于经济的高质量增长。 因此， 可以推论是

否存在某些外生因素阻碍了债券市场价格机能的有效

发挥， 从而造成了欠发达地区债券市场金融资源错配

的现象。 如果我们一致认定金融价格机制的发挥有利

于金融资源分配到非国有部门， 那么何种外力使得金

融资源的配置功能难以有效发挥？
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图 １　 ２００１—２０１９ 年欠发达地区基础设施投资、
城投债、 投资弹性变化趋势

　 　 注： 基础设施投资占比＝基础设施投资额 ／ ＧＤＰ， 此处借鉴姜轶嵩

和朱喜 （２００４） ［４］ 、 孙早等 （２０１５） ［５］ 的做法， 将电力、 燃气及水的

生产和供应， 交通运输、 仓储和邮政业以及水利、 环境公共设施管理

的全社会固定资产投资总和作为基础设施投资； 城投债余额占比 ＝城

投债余额 ／ 债券余额的总额； 投资弹性 ＝地区生产总值变化率 ／ 基础设

施投资额变化率。

数据来源： 《中国统计年鉴》、 各省的统计年鉴以及 ｗｉｎｄ 数据库

整理计算。 下文若无特别说明， 均表示相同含义。

对于影响金融市场资源配置的外生因素探讨， 已

有学者主要关注了政府对金融市场的直接干预导致的

金融抑制 （张军和金煜， ２００５［６］； 周立和胡鞍钢，
２００２［７］）。 国有银行股份制改革、 银行业准入门槛的

降低以及利率市场化等金融深化改革措施的推进， 理

论上应该有利于金融资源配置效率的提高和经济增长

质量的提升。 然而， 部分文献发现欠发达地区的金融

错配正在不断加剧 （彭俞超等， ２０１８［８］； 蔡跃洲和

付一夫， ２０１７［９］； 陆铭和向宽虎， ２０１４［１０］； 郭峰，
２０１５［１１］； 吕 健， ２０１４［１２］； 范 剑 勇 和 莫 家 伟，
２０１４［１３］）， 且从本文图 ２ 和图 ３ 的统计分析来看， 欠

发达地区债券市场政府挤出私人融资的趋势在逐渐加

剧。 因此， 仅仅关注金融市场内部的直接金融抑制并

没有捕捉到欠发达地区债券市场金融深化受到阻碍的

本质， 我们需要思考金融市场之外其他要素市场的变

化对债券市场资源配置的影响。 较多的研究发现， 土

地的可抵押特性使其成为撬动资本的杠杆， 促进了地

方政府以地引资、 以地融资模式的快速发展 （刘元

春和陈金至， ２０２０［１４］； 刘守英， ２０１７［１５］； Ｋｉｙｏｔａｋｉ
和 Ｍｏｏｒｅ， １９９７［１６］）。

从图 １ 观察可知， 欠发达地区投资弹性出现重大

波动的两个年份是 ２００３ 和 ２００８ 年。 而与这两个年份

对应的重大政策转变都与地方政府、 土地、 金融三者

的关系密不可分。 ２００３ 年开始， 为了平衡地区间经

济增长的差距， 中央政府开始实施偏向内地增加建设

用地指标的用地政策 （陆铭等， ２０１５［１７］）。 由于地方

政府是土地出让市场的独家垄断者， 欠发达地区新增

的建设用地指标可以为地方政府带来土地出让收入。
同时， 预算法对地方政府直接从金融市场融资有较为

严格的限制， 政府融资平台公司承担了地方政府融资

的重要职责。 因此， 新增的建设用地指标所带来的土

地出让收入增加了政府融资平台的可抵押资产 （孙
秀林和周飞舟， ２０１３［１８］ ）。 ２００８ 年金融危机后， 为

避免经济陷入衰退， 中央政府出台了 “４ 万亿经济刺

激计划”， 且这些资金通过银行和债券市场主要流向

了以土地作抵押担保的地方政府融资平台， 资金高达

１ ２５ 万亿元 （常晨和陆铭， ２０１７［１９］ ）。 这些较有洞

察力的研究为本文将要回答的问题提供了启发， 即偏

向内地的土地供给政策是否强化了地方政府对债券市

场资源配置的干预， 进而抑制了债券市场的金融深化

对经济高质量发展的作用？ 目前尚无研究明确地分析

土地供给政策的变化如何影响债券市场金融资源配

置， 进而影响欠发达地区的经济增长质量。
本研究致力于通过经验数据去验证旨在实现公平

５４
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的土地供给偏移政策的意外结果是减弱了欠发达地区

价格机制在债券市场资源配置的引导作用， 使得欠发

达地区更加依赖土地抵押的举债投资增长模式， 阻碍

了债券市场金融深化对经济高质量的促进。 在已有文

献发现土地资源错配引致金融资源错配的基础上， 进

一步讨论引致土地资源错配的外生因素与我国 ２００３
年开始实施的向内地倾斜的用地政策之间的关系。 从

而能更好地解释 ２００３ 年之后欠发达地区投融资效率

持续降低， 但地方政府仍然以城投债的方式获得大量

金融资源的扭曲现象。 从土地供给政策优化这个新的

视角， 为地区间债券市场金融深化差距的缩小， 实现

金融对实体经济高质量发展的目标提供参考。
本文的其他部分安排如下： 第二部分是文献综

述； 第三部分是政策背景与研究假说； 第四、 五部分

是计量分析、 结果和稳健性检验； 第六部分是研究结

论与启示。

二、 文献综述

部分学者开始关注纠正金融市场的扭曲有助于提

高金融深化水平， 促进资源配置效率的提高 （Ｂａｎｅｒｊｅｅ
和 Ｍｏｌｌ， ２００９［２０］； Ｇｒｅｅｎｗｏｏｄ 等， ２０１０［２１］； Ｓｏｎｇ 等，
２０１１［２２］）。 国有银行股份制改革、 银行业准入限制的

逐步取消以及利率市场化等一系列金融深化改革的实

施， 应该有利于我国金融资源配置效率的提高和经济

增长质量的提升， 然而欠发达地区的金融错配现象不

但没有得到改善， 反而出现了进一步恶化的趋势。 实

证研究表明， ２００３ 年开始我国的资源在企业间的配

置效率在逐渐降低， 且中西部企业资源配置效率恶化

比东部地区更严重 （陆铭和向宽虎， ２０１４［１０］ ）。 与此

同时， 彭俞超等 （２０１８） ［８］的研究表明西部地区金融

效率下降明显。 蔡跃洲和付一夫 （２０１７） ［９］发现 ２００３
年之后出现要素的 “逆技术进步倾向” 配置现象，
大量信贷资源配置在产能过剩的钢铁、 水泥领域和技

术停滞或倒退的金融与保险以及房地产等行业。 此

外， ２００３ 年后西部地区债券市场资金大量配置到以

满足政府投资为主的城投债， 且西部地区债务膨胀程

度远高于其他地区 （陆铭和向宽虎， ２０１４［１０］； 郭峰，
２０１５［１１］； 吕健， ２０１４［１２］； 范剑勇和莫家伟， ２０１４［１３］ ）。
上述事实说明了仅仅关注金融市场内部的直接金融抑

制并没有捕捉到金融深化对经济增长质量促进作用不

断下降的本质， 我们需要思考金融市场之外的其他要

素市场的变化对金融资源配置的影响。
究竟是什么原因导致欠发达地区债券市场错配的

持续， 从而抑制经济增长高质量的提升？ 已有部分文

献发现我国的土地出让制度为地方政府 “以地融资，
以地投资” 的城市经营模式创造了天然的条件 （冯
奎， ２０１６［２３］； 常晨和陆铭， ２０１７［１９］ ）。 由于预算法

中严格限制了地方政府直接在金融市场上融资， 因而

地方政府通过划拨土地、 股权等注资成立城投公司，
在地方政府垄断土地一级开发主体地位下， 从债券市

场和商业银行融资①进行基建投资、 新城建设。 已有

学者从 １９９４ 年分税制改革对地方政府造成的财政支

出压力， 以及地方官员在晋升激励下的政绩观和官员

短任期所产生的短视行为解释地方政府的以地融资行

为 （龚强等， ２０１１［２５］； 钱先航等， ２０１１［２６］； 纪志宏

等， ２０１４［２７］）。 然而， 政绩考核激励和分税制改革带

来的财政支出压力是全国层面的， 不会因地区的异质

性而产生局部冲击。 因此， 上述理论不能很好地解释

地方政府干预债券市场资源配置程度出现的地区分化

（本文的图 ３ 中明确发现欠发达地区地方政府干预债

券市场资源配置的程度比发达地区更大）。
那么， 是否存在某种外部冲击导致政府在债券市

场干预资源配置能力的分化？ 陆铭等 （ ２０１５） ［１７］、
Ｈａｎ 和 Ｌｕ （２０１７） ［２８］发现我国从 ２００３ 年开始实施的

向内地倾斜建设用地指标的供地政策成为扭曲要素市

场价格， 导致资源空间错配的重要外生因素。 该研

究为我们思考地区间土地出让水平的分化， 进而导

致地方政府干预金融市场资源配置能力的差异提供

了重要思路。 与我们研究有密切联系的是， 常晨和

陆铭 （２０１７） ［１９］发现大规模的新城建设会导致地方债

务的增加， 且在人口流出地， 中西部地区的中小城市

更为突出。 金媛等 （２０２１） ［２９］ 的研究验证了 ２００３ 年

偏向内地的土地供给政策与中西部地区新城建设偏离

人口及经济增长需求， 进而降低信贷市场金融资源配

置效率的关系。 但还未深入讨论土地供给政策的这一

重大空间转变是否成为中西部地区地方政府干预债券

市场资源配置， 从而导致中西部地区债券市场资源配

６４

① 由于中国人民银行制定的 《贷款通则》 明确指出地方政府不能直接向商业银行贷款， 且地方政府债券直至 ２０１５ 年才准予发行， 因此以划拨

土地、 财政注资等形式组建的从事市政基础设施和公用事业建设的 “地方融资平台公司” （以城市建设投资公司、 城市建设开发公司、 城市

建设资产经营公司等各种形式存在） 成为地方政府在债券市场上获取融资的载体， 参见 《大国治理》 ［２４］ 。
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置效率降低的重要原因。
对于由土地资源错配而间接引致的金融抑制， 采

用传统的指标并不能准确地刻画我国的金融深化水

平。 现有文献对于金融深化的测量， 多采用年终信贷

额 ／ ＧＤＰ、 Ｍ２ ／ ＧＤＰ、 银行金融资产 ／ ＧＤＰ 等指标来衡

量 （Ｌｉａｎｇ， ２００５［３０］； 卢峰和姚洋， ２００４［３１］）。 然而，
由于中国的银行部门存在大量的政策导向贷款和不良

资产， 这种测度会高估我国的金融深化水平 （张军

和金煜， ２００５［６］）。 本文对债券市场金融深化的衡量

建立在金融深化的基本定义， 即金融决策的市场化和

自由化 （ＭｃＫｉｎｎｏｎ， １９７３［３２］； Ｓｈａｗ， １９７３［３３］； Ｋｉｎｇ
和 Ｌｅｖｉｎｅ， １９９３［１］） 的基础上， 进而对债券市场金融

决策自由化所产生的结果进行思考。 具体而言， 当债

券市场金融深化程度越高， 金融抑制越低， 投资效率

较低的地方政府或者国有企业在债券市场上获得金融

资源的概率就越低， 非国有企业获得融资的概率越

大。 由于地方政府融资平台获得的资金中， 公开可得

的数据仅仅包括地方融资平台在债券市场上发行的城

投债数据 （从商业银行获得信贷数据非公开可得）。
基于此， 本文对于债券市场金融深化的刻画以地方政

府融资平台发行的城投债的数量进行衡量， 城投债发

行数量越多， 说明地方政府对债券市场金融资源的干

预程度越强， 相应的民营企业在债券市场的融资被挤

出的程度越大， 债券市场金融深化程度越低。
相较于已有文献， 本文的边际贡献是： 第一， 从

土地供给政策变化这个较新的视角解释债券市场金融

深化受到阻碍的影响机制， 有助于我们认识到旨在促

进公平的内地倾向的用地政策的意外后果是强化了落

后地区地方政府干预债券市场资源配置， 进而阻碍了

金融对经济高质量发展目标的实现； 第二， 从土地供

给政策的优化调整有助于纠正欠发达地区依赖土地融

资， 基建投资拉动经济增长的低质量发展模式， 从而

有利于金融资源更好地配置到效率更高的民营企业，
有利于经济高质量发展。

三、 土地供给政策变化背景与研究假说

（一） 影响中国区域间建设用地指标变化的政策

背景

改革开放之后， 市场力量和全球化趋势使得经济

产生了向沿海地区集聚的趋势， 中央政府为了平衡地

区间的经济发展， 在土地要素市场上采取了偏向内地

的政策导向。 表 １ 统计了政府在土地要素市场实行的

偏向内地的用地政策。

表 １ 影响区域建设用地指标分配变化的政策背景

区域分布

用地政策导向

东部 １１ 省份： 上海、 江苏、
浙江、 福建、 广东、 海南、 北

京、 天津、 山东、 河北、 辽宁

东北 ２ 省份： 黑龙江、
吉林

中部 ５ 省份： 河南、 安

徽、 湖北、 湖南、 江西

西部 １１ 省份： 重庆、 四川、
云南、 贵州、 广西、 山西、 陕

西、 宁夏、 甘肃、 青海、 西藏

《全国土地利用总体规划纲

要》 （１９９７—２０１０）
严格控制各类建设特别是城镇

和开发区建设用地规模

严格控制大城市建设用

地规模

严格控制城乡居民点用

地外延扩大
没有限制城镇建设用地规模

区域分布

用地政策导向

东部 １０ 省份： 北京、 天津、
河北、 山东、 上海、 江苏、 浙

江、 福建、 广东、 海南

东北 ３ 省份： 黑龙江、
吉林、 辽宁

中部 ６ 省份： 山西、 河

南、 湖 南、 湖 北、 安

徽、 江西

西部 １０ 省份： 陕西、 甘肃、
青海、 宁夏、 新疆、 四川、 贵

州、 云南、 重庆、 青海、 西藏

《全国土地利用总体规划纲

要》 （２００６—２０２０）
降低年均新增建设用地规模

适度增加年均新增建设

用地规模

适度增加年均新增建设

用地规模
适度增加城镇建设用地

　 　 注： 根据 《全国土地利用总体规划纲要》 （１９９７—２０１０）、 《全国土地利用总体规划纲要》 （２００６—２０２０） 中相关政策整理得到。

　 　 在土地公有制的基本约束下， 我国的土地实行严

格的用途管制和耕地保护制度， 因而一个地区的土地

供应受到中央政府的严格管制。 从表 １ 的政策梳理可

以看出， 我国的建设用地指标分配制度不是按市场价

格机制进行调配， 而是以中央政府的行政配置为主

体。 １９８６ 年颁布的 《中华人民共和国土地管理法》
中明确了区域间的建设用地指标的分配和调控是以全

国土地利用总体规划为依据。 目前， 我国的土地利用

总体规划进行了两轮。 分别是 《全国土地利用总体

规划纲要》 （１９９７—２０１０）、 《全国土地利用总体规划

纲要》 （２００６—２０２０）。 这两轮土地利用规划纲要中

体现出的区域用地政策倾向都是严格控制东部沿海地

区的建设用地指标， 而将建设用地指标向内地较落后

地区倾斜 （文中简化为 “土地供给偏移政策” ）。 这

一空间资源跨区域调配的重大政策拐点是在 ２００３ 年

（２００３ 年前， 土地资源的分配是与该地区的经济总量

与人口规模协调的）， 其目的在于通过向内地省份转

移经济资源 （包括土地和资金）， 以更快地实现地区

７４



·金融保险· 　 ２０２２ 年第 ６ 期

间经济增长的平衡。 值得关注的是， 这一空间资源的

重大转移是否匹配当地的人口密度对土地资源的需

求， 从而有效地吸引资本投资该地区。 相反， 如果土

地供给偏移政策所增加的建设用地指标与当地人口密

度脱节， 那么， 旨在平衡地区发展的政策将可能对金

融资源市场配置产生意外后果。
（二） 旨在实现公平的土地供给偏移政策在债券

市场的 “无心之失”
２００３ 年开始实施的土地供给偏移政策可能强化

了欠发达地区地方政府干预债券市场资源配置的能

力。 １９９４ 年出台的 《中华人民共和国预算法》 对地

方政府直接从金融市场融资进行了严格的限制， 因而

城市开发和基础设施建设投资公司以及政府融资平台

公司充当了地方政府融资的主要载体。 由于融资平台

公司往往以土地注资， 土地出让收入作为抵押担保进

行融资， 因此土地供给偏移政策为欠发达地区提供了

更多的建设用地指标， 形成了地方政府征地—卖地—
债权融资—基建投资—再征地的经济增长模式 （冯
奎， ２０１６［２３］）。 根据我们的统计 （见图 ２）， 建设用

地指标的变化与城投债余额的变化在时间上高度重

合。 特别说明的是， 公开可得的债务数据中， 仅能获

得地方政府融资平台发行的城投债数据， 但由于发行

城投债的主体融资平台是隶属于地方政府部门， 故我

们采用城投债的规模作为地方政府干预债券市场资源

配置的主要度量。 图 ２ 绘制了 ２００１—２０１７ 年欠发达

地区的土地供给水平与城投债余额占比的变化趋势

图。 巧合的是， 土地供给偏移政策实施的节点 ２００３
年也同样是欠发达地区城投债大幅上升的转折点。 自

２００３ 年以来， 欠发达地区的土地供给水平出现了上

升的拐点， 上升至 ２０１７ 年的 ４７％。 与此同时， 欠发

达地区的城投债余额占比也由 ２００３ 年的 ０ 上升至了

２０１４ 年的 ２８％， ２０１５ 年之后城投债余额占比有所下

降， 主要是由于地方政府可以直接发行地方政府债券

引起的。 这在一定程度上说明了土地供给偏移政策可

能对债券市场的资源配置产生了影响。 从图 ２ 的统计

结果可以发现， 以地方政府为依托的融资平台在债券

市场的融资能力与土地供给偏移政策可能有密切联

系。 由此可以得到的推论是， 地方政府干预债券市场

资源配置的能力会随着建设用地指标的变化而产生

分化。
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图 ２　 ２００１—２０１７ 年欠发达地区土地供给水平与

城投债余额占比变化趋势图

　 　 注： 土地供给水平＝欠发达地区建设用地出让面积之和 ／ 全国建设用地出让面积之和。

数据来源： 《中国国土资源年鉴》 《中国国土资源统计年鉴》 和 ＥＰＳ 数据库。

　 　 在图 ３ 的统计中， 我们可以看到 ２００３ 年之后发

达地区和欠发达地区地方政府在债券市场获取资金的

比重表现出较大差异， 且差距扩大的拐点同样出现在

２００３ 年。 ２０００—２００３ 年发达地区与欠发达地区城投

债占比均在 ５％以下， 至 ２００３ 年， 发达地区城投债占

比为 ０ ８１％， 欠发达地区城投债占比为 １ １２％， 这

一时期城投债比重没有出现地区分化， 且整体水平较

低的原因可能是债券市场发展并不完善， 融资平台主

要通过银行贷款为基础设施建设与城市建设融资。
２００３—２００８ 年， 发达地区债券市场上的城投债占比

变化并不大， 仅从 ２００３ 年的 ０ ８１％变为了 ２００８ 年的

２ ７３％， 而欠发达地区的城投债占比由 ２００３ 年的

８４
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１ １２％变为了 ２００８ 年的 ２０ ６０％。 这说明在 ２００３ 年

后欠发达地区债券市场上越来越多的金融资源流向了

地方政府的融资平台， 从事基础设施建设与城市建设

相关的项目。 ２００９—２０１９ 年间， 发达地区的城投债

与地方政府债券余额占比明显比 ２００３—２００８ 年的占

比上升了， 其主要原因是 ２００９ 年开始仅在部分发达地

区开始试行了地方政府债券的代发代还， 直至 ２０１５ 年

开始所有地区均可自发自还政府债券， 故发达地区地

方政府债券数量有较大的增幅。 然而， 尽管加入了地

方政府债券余额， 发达地区债券市场上城投债与地方

政府债券余额占比远远低于欠发达地区的城投债和地

方政府债券余额。 经验数据显示， 发达地区仅从 ２００９
年的 ７ ５９％变为了 ２０１９ 年的 ２１ ９５％， 而欠发达地区

却从 ２００９ 年的 ２９ ５１％变为了 ２０１９ 年的 ８３ ４９％。
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图 ３　 ２０００—２０１９ 年发达与欠发达地区城投债与地方政府债券占比变化趋势图

　 　 注： 发达地区 （欠发达地区） 城投债与地方政府债券余额占比＝发达地区 （欠发达地区） 城投债与地方政府债券余额总和 ／ 发达地区 （欠发

达地区） 地方所有债券余额总和。

数据来源： 城投债余额、 地方政府债券余额、 地方所有债券余额相关数据来源于 ｗｉｎｄ 数据库， 余额占比由作者计算整理得到。

欠发达地区债券市场在加入政府债券余额后占

比在 ２０１４ 年发生了突变， 由 ２０１３ 年的 ３７ ７％变为

２０１４ 年的 ７６ ５８％， 这可能是由于地方融资平台之

前通过银行贷款为地方政府融资的方式也体现在了

地方政府债券余额上。 欠发达地区地方政府在债券

市场获取金融资源的能力明显强于发达地区， 且二

者分化的时点同样出现在 ２００３ 年。 据此可以推论，
债券市场金融深化程度越高， 生产效率较高的民营

企业在债券市场获得的融资比重将越大。 而如果债

券市场融资主体中国企或者以地方政府为依托的融

资平台公司获得的融资份额比重越大， 说明该债券

市场受到的政府干预程度越大， 该债券市场金融深

化程度越低。 根据以上分析， 本文提出待验证的假

说一。
假说一： 欠发达地区建设用地指标增长越快， 政

府对债券市场金融资源的干预程度越大， 债券市场金

融深化程度越低。

（三） 债券市场金融抑制对经济增长质量影响的

间接证据： 债务依赖式的经济增长

以上分析可知， 土地供给偏移政策增强了欠发

达地区地方政府干预债券市场资源配置的能力， 债

券市场的金融资源更多地配置到了以政府为依托的

融资平台公司， 这些金融资源以城投债的形式流向

地方政府， 并投入到地方基础设施建设中， 从而促

进地区经济增长。 然而， 依靠土地举债融资的经济

增长质量如何， 在一定程度上取决于经济增长是否

长期可持续。 可以推论， 如果举债投资的投资组合

是有效的， 可以产生较高投资回报率， 政府的债务

压力将得到有效的缓解； 相反， 如果投资组合本身

缺乏效率， 那么， 地方政府将会产生更严重的债务依

赖， 即是借新债还旧债。 这里， 我们统计了欠发达地

区和发达地区城投债发行的票面利率和基建投资项目

的平均投资收益增速。 研究结果发现， 欠发达地区、
西部地区城投债发行的票面利率高于发达地区， 且
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２０１８、 ２０１９ 年电力、 热力、 燃气以及水生产和供应

业等基础设施投资项目的投资收益平均增速为－５％
左右。 发达地区票面利率 ２００９—２０１４ 年在 ４ ８８ ～
６ ４９％之间， ２０１５—２０２０ 年在 ４ １４ ～ ５ ４２ 之间； 欠

发达地区票面利率 ２００９—２０１４ 年在 ５ ６６ ～ ７ ０７％之

间， ２０１５—２０２０ 年在 ４ ９～ ６ １％之间①。 因此， 可以

推论， 如果一个地区的地方政府借新债还旧债的现象

持续存在， 可以间接说明地方政府的项目投资效率较

低， 对经济增长质量将产生负面影响。 基于此， 提出

本文待验证的假说二。
假说二： 获得更多建设用地指标的欠发达地区，

地方政府借新还旧的程度越大， 债务依赖式的经济增

长模式越严重， 从而越不利于经济高质量增长。

四、 数据与计量模型设定

（一） 数据来源

本文所使用样本为 ３１ 个省份， 不包括港澳台地

区， 样本期间为 ２００１—２０１７ 年。 由于建设用地土地

出让数量的相关数据在 ２００１ 前后统计口径单位出现

差异②， 为了使计量结果更加准确， 涉及建设用地土

地出让变量的样本期选择为 ２００１—２０１７ 年。 建设用

地土地出让数量 ２００１ 年开始在 《中国国土资源年

鉴》 中披露， ２００４—２０１７ 年建设用地土地出让数量

由数据库整理并导出， ２００１—２００３ 年建设用地出让

数量由手工整理所得。 本文涉及变量的来源及统计性

描述如表 ２ 所示。

表 ２ 变量描述性统计

变量类型 变量名称 来源 观测值 均值 标准差

被解释变量
金融深化 （Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ） １ ４１５ ０ ６８６ ０ ２０８

经济增长 （ＧｒｊＧＤＰ） ３ ５８９ １０ １３ ０ ８０７

核心解释变量

土地出让数量 （Ｌａｎｄ） ２ ５２７ ８ ４３５ １ １５５

金融深化 （Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ） １ ４２５ ０ ６３２ ０ ９２１

Ｌａｎｄ×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ １、 ２ ３６３ ５ ２７７ ７ ６４１

控制变量

经济发展水平 （ ｒｊＧＤＰ） ３ ５８９ ９ ８９４ ０ ７２７

人口总数的对数值 （ｐｏｐ） ３ ５８９ ８ ０８８ ０ ８５８

财政自给率 （Ｆｉｎｓｅｌｆ） ３ ５８９ ０ ４９５ ０ ２０１

固定资产投资占比 （Ｆｉｘ＿Ａｓｓｅｔｓ） ３ ５８９ ０ ６８１ ０ ２８７

城镇化率 （Ｕｒｂａｎ） ３ ５８９ ０ ５０４ ０ １５５

产业结构 （ Ｉｎｄｕｓ＿Ｓｔｒｕｃ） ３ ５８９ １ １７４ ０ ６１３

市场化指数的对数值 （Ｍａｒｋｅｔ） ４ ５８３ １ ５５３ ０ ８５４

真实人均 ＧＤＰ 滞后一期 Ｌｎ（ ｒｊＧＤＰ（－１）） ３ ５８９ ０ ４２６ ０ ７７２

财政支出 （Ｅｘｐ） ３ ５８９ ０ ２４６ ０ １８４

政府干预 （Ｌｏａｎ×Ｅｘｐ） ３ ５８９ ７ ５９１ １ ２２３

外商直接投资 （ＦＤＩ） ３ ５８２ ０ ０２５ ０ ０２４

对外贸易 （Ｔｒａｄｅ） ３ ５８９ ０ ３１８ ０ ３７８

投资 （ ＩＮＶ） ３ ５８９ ０ ６８１ ０ ２８７

教育 （ＥＤＵ） ３ ５８９ ３ ９８６ ０ ９２５

劳动力增长 （Ｌａｂｏｒ） ３ ５８９ ０ ０１５ ０ ０２６

政府消费 （Ｇｏｖ＿Ｃｏｎｓｕｍ） ３ ５８９ ０ １６５ ０ ０６６

　 　 注： 上表中数据来源中的 １ 表示的是该数据来源于 ｗｉｎｄ 数据库； ２ 表示的是该数据来源于 《中国国土资源统计年鉴》 与 ＥＰＳ 数据库； ３ 表示

的是该数据来源于国家统计局、 各省份统计年鉴、 《中国统计年鉴》、 中国经济社会大数据研究平台； ４ 表示的是该数据来源于 《中国分省份市场

化指数报告》。

０５

①
②

数据来源： 基础设施投资收益增速来源于国家统计局， 城投债票面利率来源于 ｗｉｎｄ 数据库。
《中国国土资源年鉴》 中 ２００１ 年之前的建设用地土地出让数量的统计单位为宗数， 具体出让面积没有披露。 用宗数刻画， 具有一定误差。
２００１ 年之后的统计单位为出让数量的面积， 出让面积能更准确地刻画当地的土地供给水平， 因此本文的样本期间为 ２００１—２０１７ 年。
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（二） 计量模型设定

在本文拟验证的影响机制中， 地区间因土地出让

而引致债券市场金融资源配置效率发生变化的过程

中， 存在着随着地区而改变， 但不随着时间而改变的

因素。 比如， 在 １８ 亿亩耕地红线内， 中央分配给各

地区的新增建设用地指标。 这一因素与本文的关键

解释变量地区间的土地出让面积密切相关， 但在公

开可得的数据中并未公布， 因此作为地区固定效应

因素纳入模型。 此外， 本文中确实也存在着一定程

度的时间固定效应， 比如中央政府对地区间的用地

政策倾向， 这种意图不因地区而改变， 但年度上存

在一定的动态调整。 这也可以从 《１９９７—２０１０ 年全

国土地利用总体规划纲要》 以及 《全国土地利用总

体规划纲要 （２００６—２０２０ 年） 》 两个文件看出这

种意图。 但是， 中央对于地方的态度从理论上来说

虽然存在年度变化 （可能根据经济增长速度与地区

差异调整用地指标）， 但变化很小； 同时， 我们控

制过时间固定效应， 与不控制相比， 回归结果对关

键解释变量的回归系数以及相应的标准误影响不

大， 为了模型简洁， 我们没有展示同时控制时间固

定效应的回归结果。 为了考察土地供给偏移政策如

何影响债券市场金融资源配置， 以及最终对经济增

长质量的影响， 设定如下的回归方程。 方程 （ １）
考察了土地出让是否会对债券市场金融深化产生影

响， 方程 （２） 考察了土地出让、 债券市场金融资

源配置对经济增长质量的影响。

Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐｉ，ｔ ＝α＋βＬａｎｄｉ，ｔ＋λＸ ｉ，ｔ＋μｉ＋εｉ，ｔ （１）
ＧｒｊＧＤＰ ｉ，ｔ ＝α＋β１Ｌａｎｄｉ，ｔ＋β２Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐｉ，ｔ＋β３Ｌａｎｄｉ，ｔ

×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐｉ，ｔ＋λＸ ｉ，ｔ＋μｉ＋εｉ，ｔ （２）

式中， ｉ 代表省份， ｔ 代表年份。 方程 （１） 中，
Ｌａｎｄ 为本文的核心解释变量， 用土地出让面积来衡

量各地区的土地供给水平， 这一指标参考了陆铭等

（２０１５） ［１７］的衡量方法， 能够较好地展现我国土地供

给偏移政策对地区土地供应的影响。 被解释变量Ｆｉｎ＿
ｄｅｅｐ① 刻画的是债券市场的金融深化程度。 金融深化

可以理解为金融市场化改革的程度 （ ＭｃＫｉｎｎｏｎ，
１９７３［３２］； Ｓｈａｗ， １９７３［３３］； Ｋｉｎｇ 和 Ｌｅｖｉｎｅ， １９９３［１］ ），
据此可以推论债券市场金融深化程度越高， 效率较高

的民营企业在债券市场获得的融资比重将越大。 而以

政府为依托的平台公司获得的融资比重越大， 说明政

府干预债券市场金融资源配置程度越大， 金融深化

程度越低。 地方政府融资平台获得的资金中， 公开

可得的数据仅仅包括地方融资平台在债券市场上发

行的城投债数据 （从商业银行获得信贷数据非公开

可得）。 基于此， 本文对于债券市场金融深化的刻

画以地方政府发行城投债的数量进行衡量， 即是债

券市场金融深化的程度采用 １－城投债余额 ／全部债

券余额来衡量。
控制变量中， 本文控制了以下变量： （１） 经济

的发展水平 （ ｒｊＧＤＰ）， 使用各省份的真实人均 ＧＤＰ
的对数值衡量。 （２） 人口规模 （ｐｏｐ）， 使用各省份

的总人口数的对数值衡量。 人口是影响债务规模的重

要因素 （罗党论和佘满国， ２０１５［３４］ ）。 （３） 地方财

政自给率 （Ｆｉｎｓｅｌｆ）， 使用地方政府的一般预算收入比

一般预算支出衡量。 已有很多研究认为地方财政自给

率是政府举债融资的重要原因， 也即是政府干预金融

资源的重要原因之一， 财政自给率越高， 政府负债率

可能越低， 反之则越高 （庞保庆和陈硕， ２０１５［３５］；
黄春元和毛捷， ２０１５［３６］）。 （４） 固定资产占比 （Ｆｉｘ＿
Ａｓｓｅｔｓ）， 用固定资产投资与 ＧＤＰ 的比重衡量。 这一指

标能够反映地区经济的发展对投资的依赖程度， 而固

定资产投资大部分资金来源于地方政府融资， 因此这

一指标也能够间接反映地方政府的干预程度 （张莉等，
２０１８［３７］）。 （５） 城镇化率 （Ｕｒｂａｎ）， 使用城镇人口占

总人口的比值衡量。 城镇化的建设与地方融资平台的

资金支持息息相关， 因此也能够影响到债券市场上城

投债余额的占比 （黄元春和毛捷， ２０１５［３６］ ）。 （６） 产

业结构 （Ｉｎｄｕｓ＿Ｓｔｒｕｃ）， 使用第三产业增加值与第二产

业增加值的比值衡量， 第二三产业的发展情况反映着

地方政府偿还债务的能力， 以及土地的利用效率 （陆
铭， ２０１１［３８］）。 （７） 各省份的市场化程度 （Ｍａｒｋｅｔ），
使用各省份的市场化指数的对数值衡量。 市场化指数

选自 《中国分省份市场化指数报告 （２０１８） 》 ［３９］。
方程 （２） 考察了土地出让、 债券市场金融资源

配置对经济增长的影响， 核心解释变量 Ｌａｎｄｉ，ｔ是 ｉ 省
份第 ｔ 年的土地出让面积的对数值； Ｆｉｎ＿ ｄｅｅｐｉ，ｔ是 ｉ 省
份第 ｔ 年的债券市场金融深化程度； Ｌａｎｄｉ，ｔ×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐｉ，ｔ
是 ｉ 省份第 ｔ 年的土地出让面积对数值与债券市场金融

深化程度的交互项。 被解释变量 ＧｒｊＧＤＰｉ，ｔ是 ｉ 省份第 ｔ

１５
① 在方程 （１） 中为被解释变量， 在方程 （２） 中为解释变量。
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年的真实人均 ＧＤＰ 的增长率， 用以衡量区域经济增长

的质量， 各地区的对外贸易、 投资、 教育等因素也可

能对地区的经济增长质量产生影响， 故我们控制了已

有的被学术界公认影响经济增长质量的变量 Ｘｉ，ｔ。

五、 实证结果与计量经济分析

（一） 土地供给偏移对债券市场金融深化影响的

地区差异分析

为了验证土地出让对债券市场金融深化存在干预

的地区差异， 我们通过在表 ３ 中引入土地出让面积和

地区虚拟变量的交互项 Ｌａｎｄ×Ｚｏｎｅ 来体现。 地区虚拟

变量 Ｚｏｎｅ 的设置中， 我们将发达地区设置为 ０， 欠

发达地区设置为 １。 列 （１） 是未加入地区虚拟变量

的固定效应面板模型的回归结果， 列 （２）、 列 （３）
是加入了土地出让面积和地区虚拟变量的交互项的回

归结果。 通过观察 Ｌａｎｄ×Ｚｏｎｅ 的系数的正负号来体现

因土地出让而对债券市场金融深化产生抑制的地区差

异。 表 ３ 中列 （２）、 列 （３） 中 Ｌａｎｄ×Ｚｏｎｅ 的回归系

数均小于 ０， 且在 １％的水平上显著为负， 表明欠发

达地区地方政府利用土地对债券市场金融资源干预的

强度确实大于发达地区， 与假说一的预期一致。 欠发

达地区土地出让面积每增加 １％公顷， 欠发达地区债

券市场金融深化程度比发达地区降低 ０ １４％左右。
这也在一定程度上表明了土地供给偏移政策的实施扩

大了区域间债券市场金融深化水平的差距。 人均生产

总值仅在第一列的回归方程中表现出显著为正， 其可

能的原因是人均生产总值的大小本身受到影响的因素

较多， 因此对债券市场金融深化水平的偏移效应体现

得不够纯粹。 固定资产占比回归系数为负从另一个角

度证明了我国债券市场金融深化程度总体较低， 从一

定程度上反映了我国债券市场金融资源配置与实体经

济投资之间存在一定的错配； 城镇化率回归系数在

１％的显著性水平上为正与预期较为一致。 城市化水

平越高， 人力资本积累在该地区越充分， 对其他资源

配置效率的提高有较强的正外部性。 产业结构回归系

数在 １％的水平上显著为正， 也与预期的估计一致。
第二三产业发展程度越高的地区， 地方政府偿债能力

越强， 依赖土地抵押或担保获取债券市场金融资源的

意愿越低， 对债券市场金融资源配置中的干预也就越

弱。 列 （２） 市场化指数回归系数在 ５％的水平上显

著为正， 与预期的估计一致， 一般而言， 地区总体市

场化程度越高， 单个市场资源配置效率也表现为与总

体的一致性。
为了排除土地出让面积受到地区债券市场资源配

置效率影响的因果关系导致的内生性问题， 我们将核

心解释变量置换为土地出让面积的滞后一期， 并加入

地区虚拟变量， 对模型重新进行回归检验， 以观察是

否存在上述因果关系的内生性问题。 回归的结果见

表 ４。

表 ３ 土地供给偏移政策对债券市场金融深化的地区差异

被解释变量： Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ

（１） （２） （３）

Ｌａｎｄ
－０ ０７２∗∗∗

（０ ０２３）
－０ ０５９∗∗∗

（０ ０２２）

Ｌａｎｄ×Ｚｏｎｅ
－０ １５８∗∗∗

（０ ０３９）
－０ １４１∗∗∗

（０ ０３９）

Ｚｏｎｅ
０ ０００

（０ ０００）
０ ０００

（０ ０００）

ｒｊＧＤＰ
０ １３４∗∗

（０ ０６６）
－０ ０７９
（０ ０７５）

－０ ０６９
（０ ０７４）

ｐｏｐ
－０ ２９９
（０ ２７９）

－０ ３３５
（０ ２９７）

－０ ３７７
（０ ２９４）

Ｆｉｎｓｅｌｆ
－０ ６９８∗∗∗

（０ ２５２）
－０ ４７８∗

（０ ２６６）
－０ ３７２
（０ ２６６）

Ｆｉｘ＿Ａｓｓｅｔｓ
－０ ０３６
（０ ０８７）

０ ０１６
（０ ０９０）

０ ０３３
（０ ０８９）

Ｕｒｂａｎ
１ ９２８∗∗∗

（０ ５９９）
１ ５６１∗∗

（０ ６４５）
１ ５９５∗∗

（０ ６３８）

Ｉｎｄｕｓ＿Ｓｔｒｕｃ
０ １５２∗∗∗

（０ ０５３）
０ ２１５∗∗∗

（０ ０５４）
０ １７２∗∗∗

（０ ０５６）

Ｍａｒｋｅｔ
０ ０１６

（０ ０１９）
０ １１４∗∗

（０ ０５５）
０ ００３

（０ ００８）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
４ ２１３∗∗

（２ １０７）
４ ０８９∗

（２ ２２１）
４ ７１４∗∗

（２ ２１０）

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ３４８ ３１８ ３１８

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２１１ ０ ２７９ ０ ２９７

　 　 注： 括号中报告的是标准误， ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、
１％的统计水平上显著。 下同。

表 ４ 土地出让滞后项对债券市场金融深化的影响

被解释变量： Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ

（１） （２） （３）

Ｌａｎｄ （－１）
－０ ０７０∗∗∗

（０ ０２３）
－０ ０６４∗∗∗

（０ ０２３）

Ｌａｎｄ×Ｚｏｎｅ （－１）
－０ ０８６∗∗

（０ ０４０）
－０ ０６８∗

（０ ０４０）

２５
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续前表

被解释变量： Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ

（１） （２） （３）

Ｚｏｎｅ
０ ０００

（０ ０００）
０ ０００

（０ ０００）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ３１８ ３５３ １４７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２６３ ０ ２０９ ０ ０９４

　 　 注： 本表控制变量与表 ３ 相同。

表 ４ 的回归结果发现关键解释变量的估计系数与

预期的假说一致， 且显著为负， 回归结果稳健， 再一

次验证了土地供给偏移政策对债券市场金融深化的抑

制作用更为明显地体现在了欠发达地区。 与我们预期

一致的是， 表 ４ 中将土地出让面积滞后一期所得到的

估计系数比表 ３ 中的对应变量的估计系数略小。 欠发

达地区上一期的土地出让面积每增加 １％公顷， 欠发

达地区债券市场金融深化程度比发达地区降低 ０ ０７％
左右 （表 ３ 中对应的变量的估计系数为 ０ １４）。 这在

一定程度上表明欠发达地区土地出让对债券市场金融

深化的抑制程度上一期比当期要弱 ５０％。
（二） 土地供给偏移下债券市场金融深化差异对

经济增长质量的影响

上述实证结果揭示了土地供给偏移政策的 “无
心之失”： 旨在平衡地区经济发展的建设用地指标

倾斜政策， 为欠发达地区地方政府发行城投债和地

方政府债券提供了更多抵押担保品， 从而间接干扰

了当地债券市场金融资源配置， 阻碍了地区间债券

市场金融深化差距的收敛。 更进一步而言， 土地供

给偏移政策背景下债券市场金融资源的干预程度是

否会影响到经济增长的质量， 将通过引入土地出让

与债券市场金融深化的交互项作为关键解释变量进

行考察， 该部分同样考虑变量滞后期所带来的影响

差异， 回归结果见表 ５。

表 ５ 土地供给偏移下债券市场金融深化差异对经济增长质量的影响 （全样本）

被解释变量： ＧｒｊＧＤＰ
ＦＥ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｌａｎｄ
０ ０３１∗∗∗

（０ ００６）
０ ００８∗∗∗

（０ ００２）
０ ０３１∗∗∗

（０ ００６）
０ ０２７∗∗∗

（０ ００６）
０ ００５∗∗

（０ ００２）
０ ０２７∗∗∗

（０ ００６）

Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
０ ２５０∗∗∗

（０ ０６４）
０ ０１９

（０ ０２２）
０ ２６７∗∗∗

（０ ０６６）
０ ２３６∗∗∗

（０ ０６５）
０ ０２３

（０ ０２２）
０ ２５４∗∗∗

（０ ０６７）

Ｌａｎｄ×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
－０ ０２９∗∗∗

（０ ００７）
－０ ０２８∗∗∗

（０ ００７）
－０ ０２７∗∗∗

（０ ００７）
－０ ０２６∗∗∗

（０ ００７）

Ｌａｎｄ（－１）×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
－０ ００３
（０ ００２）

－０ ００３
（０ ００２）

－０ ００３
（０ ００３）

－０ ００３
（０ ００２）

Ｌｎ（ ｒｊＧＤＰ－１）
－０ ０６５∗∗∗

（０ ００３）
－０ ０６２∗∗∗

（０ ００３）
－０ ０６４∗∗∗

（０ ００３）
－０ １２２∗∗∗

（０ ０１７）
－０ １１６∗∗∗

（０ ０１７）
－０ １２０∗∗∗

（０ ０１７）

Ｅｘｐ
０ ００１

（０ ０５８）
－０ ０３０
（０ ０５９）

０ ００５
（０ ０５８）

Ｌｏａｎ×Ｅｘｐ
０ ０３０∗∗∗

（０ ００９）
０ ０３３∗∗∗

（０ ０１０）
０ ０２９∗∗∗

（０ ０１０）

ＦＤＩ
０ ２３６∗∗

（０ ０９７）
０ ２６７∗∗∗

（０ ０９９）
０ ２３６∗∗

（０ ０９７）

Ｔｒａｄｅ
－０ ００３
（０ ００７）

０ ００１
（０ ００７）

－０ ００３
（０ ００７）

Ｕｒｂａｎ＿ｒ
０ ０５２

（０ ０６８）
０ ００６

（０ ０６８）
０ ０６１

（０ ０６９）

ＩＮＶ
－０ ０１４
（０ ００９）

－０ ０１２
（０ ００９）

－０ ０１２
（０ ００９）

ＥＤＵ
０ ０１０

（０ ００９）
０ ０１６∗

（０ ００９）
０ ０１０

（０ ００９）

Ｌａｂｏｒ
０ １３９∗∗∗

（０ ０４６）
０ １４７∗∗∗

（０ ０４７）
０ １４０∗∗∗

（０ ０４６）

３５
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被解释变量： ＧｒｊＧＤＰ
ＦＥ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｇｏｖ＿Ｃｏｎｓｕｍ
－０ １３７∗∗

（０ ０６０）
－０ １２１∗∗

（０ ０６１）
－０ １３９∗∗

（０ ０６０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０ ４８１∗∗∗

（０ ０５５）
０ ６５６∗∗∗

（０ ０３２）
０ ４７６∗∗∗

（０ ０５５）
０ ７９５∗∗∗

（０ １１８）
０ ９０５∗∗∗

（０ １１６）
０ ７８５∗∗∗

（０ １１８）

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ３５１ ３５１ ３５１ ３４８ ３４８ ３４８

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ６７２ ０ ６５７ ０ ６７３ ０ ７１２ ０ ７０１ ０ ７１３

　 　 表 ５ 的回归结果支持我们提出的假说二， 欠发达

地区增加的建设用地指标所吸引的资本抑制了当地经

济的高质量增长。 这一点可以从当期的土地出让面积

与债券市场金融深化的交互项的回归系数显著为负得

到验证。 列 （１） ～列 （３） 与列 （４） ～ 列 （６） 分别

是未控制与控制了省份特征、 政府财政状况的回归结

果。 对比分析发现， 省份特征、 政府财政状况的特征

的控制与否对关键变量的回归系数的显著性及大小并

无明显的影响， 说明土地供给政策的变化对地区经济

增长质量确实具有关键性影响。 由表 ５ 发现， 土地出

让面积与债券市场金融深化的回归系数均在不同显著

性水平上显著为正， 表明土地要素的投入和金融深化

水平的提升对经济增长质量均呈现显著的促进作用。

但当期的土地出让面积与债券市场金融深化的交互项

的回归系数皆在一定显著性水平上显著为负， 表明了

土地出让面积与债券市场金融深化之间存在互补效

应： 当土地出让面积较高时， 则债券市场的金融深化

程度将会受到抑制， 此时将会对经济增长的质量造成

一定程度上的负面影响； 滞后一期的土地出让面积与

债券市场金融深化的交互项回归系数有 ２０～３０％的概

率为负，① 这在一定程度上说明了在总体样本中， 上

一期的土地出让面积与债券市场之间的互补效应不明

显， 可能会存在一定的异质性。 地区间影响经济增长

质量的因素可能会有所不同， 为了考察土地和债券市

场金融深化对经济增长的跨区域影响， 以下将对样本

进行分区域检验。

表 ６ 土地供给偏移下债券市场金融深化差异对地区经济增长的影响 （分地区）

被解释变量： ＧｒｊＧＤＰ
发达地区 欠发达地区

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｌａｎｄ
０ ０２７∗∗∗

（０ ００８）
－０ ００１
（０ ００２）

０ ０２７∗∗∗

（０ ００８）
０ ０３２∗∗∗

（０ ０１０）
０ ０２５∗∗∗

（０ ００４）
０ ０２８∗∗∗

（０ ０１０）

Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
０ ３０１∗∗∗

（０ ０８１）
０ ０３４

（０ ０２２）
０ ３０９∗∗∗

（０ ０８２）
０ １５１

（０ １１７）
０ １５３∗∗∗

（０ ０４８）
０ １８６

（０ １１４）

Ｌａｎｄ×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
－０ ０３１∗∗∗

（０ ００９）
－０ ０３０∗∗∗

（０ ００９）
－０ ０１８
（０ ０１３）

－０ ００４
（０ ０１４）

Ｌａｎｄ（－１）×Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐ
－０ ００２
（０ ００２）

－０ ００２
（０ ００２）

－０ ０１９∗∗∗

（０ ００６）
－０ ０１８∗∗∗

（０ ００６）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

省份固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 １３４ １３４ １３４ １８１ １８１ １８１

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ８１２ ０ ７９２ ０ ８１２ ０ ８２４ ０ ８３５ ０ ８３５

　 　 注： 本表报告的是固定效应回归模型的回归结果。 本表控制变量与表 ５ 相同。 欠发达地区省份包括吉林、 安徽、 江西、 山西、 河南、 湖南、
黑龙江、 内蒙古、 云南、 四川、 宁夏、 广西、 新疆、 甘肃、 西藏、 贵州、 青海、 海南、 辽宁。

４５

① 统计结果显示， 其回归结果 ｔ 值在 １ 附近， 且土地供给偏移政策的实施使得发达地区土地指标减少， 而欠发达地区土地指标增多， 因而其回

归系数不显著的原因是由于存在区域上的异质性导致。
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　 　 表 ６ 的研究结论再次证明了土地供给偏移政策对

发达地区和欠发达地区经济增长质量都起到了抑制作

用。 列 （１） 中， 发达地区土地出让与债券市场金融

深化的交叉项回归系数为负， 且绝对值略大于全国样

本， 这说明了现阶段发达地区虽然债券市场金融深化

水平逐渐提高， 但是土地供给偏移政策实施后， 土地

供给水平的下降所带来的经济增长质量的损失较大。
列 （５） 中， 欠发达地区土地出让的滞后一期与债券

市场金融深化交互项的回归系数为负， 这表明了土地

供给偏移政策实施后， 欠发达地区土地出让水平的上

升所带来的债券市场金融抑制同样引起了经济增长质

量的损失。 此外， 发达地区与欠发达地区土地出让面

积对经济增长质量的影响与全国样本保持一致， 发达

地区债券市场金融深化对金融资源配置效率的影响强

于全国样本。 这一回归结果符合经典经济学理论， 金

融深化程度越高的地区， 对金融资源的配置效率会越

高。 表明发达地区的债券市场金融深化水平强于全国

的平均水平， 而欠发达地区债券市场金融深化程度

较弱。
（三） 土地供给偏移下债券市场金融深化差异对

经济增长质量影响的渠道检验

根据前文的检验可知， 城投债发行的数量占当地

债券市场的比重体现了当地债券市场金融深化的程

度， 而偏向性的土地供给政策确实强化了欠发达地区

政府融资平台和国有企业城投债发行的能力， 进而阻

碍了欠发达地区金融深化的发展。 为了更确切地证明

欠发达地区债券市场金融深化受到阻碍对经济增长质

量的负面影响， 我们拟通过对地方债务是否存在

“借新还旧” 来间接证明。 如果一个地区的债券市场

金融深化程度越高， 项目投资的预期回报率将能越好

地消化存量债务问题。 相反， 如果债券市场金融配置

受到干预越大， 项目预期回报率无法保障债务的按期

偿还， 就意味着债务存量逐年递增的可能性越大， 并

且通过不断地借新债来偿还旧债， 长期持续下去所带

来的债务风险将极大地影响经济增长质量。
由于城投债发行的爆发主要发生在 ２００９ 年金融

危机之后， 且 ２０１５ 年之后地方政府主要以发行地方

政府债券进行融资， 故以 ２０１５ 年为节点分开进行回

归。 表 ７ 为城投债的借新还旧检验， 样本区间为

２０１１—２０１４ 年。 表 ８ 为地方债务 （城投债与地方政

府债券发行总和） 的借新还旧检验， 样本区间为

２０１５—２０１７ 年。 我们借鉴了钟辉勇和陆铭 （２０１５） ［４０］

的研究方法， 首先计算出样本期间年末尚未到期的债

务存量作为关键解释变量， 再将当年新发行的债务与

债务存量进行回归， 若存量债务的回归系数显著为

正， 则在一定程度上间接证明地方政府确实存在借新

还旧的现象。 这里与钟辉勇和陆铭 （２０１５） ［４０］的做法

有两点不同： 第一， 为了验证欠发达地区债务借新还

旧现象是否普遍高于全国平均水平， 我们引入了地区

虚拟变量与债务存量的交互项进入模型； 第二， 考虑

到有些地区可能存在发新债偿还较早期债务的情况，
我们将关键解释变量债务存量滞后一期进行回归。

表 ７ 城投债的借新还旧 （２０１１—２０１４ 年）

被解释变量： 人均城投债

２０１１ ２０１２ ２０１３ ２０１４

人均城投债存量

（滞后一期）
０ １６７

（０ １１５）
０ ６２８∗∗∗

（０ １８９）
０ ９４７∗∗∗

（０ １７９）
１ ０１６∗∗∗

（０ １４２）

人均城投债存量×地区虚

拟变量 （滞后一期）
０ ５５３

（０ ３４３）
０ ９６４∗

（０ ４８５）
０ ００３

（０ ５９１）
０ ６３２∗

（０ ３５５）

地区虚拟变量
－０ ０２４
（０ ０１４）

－０ ０６９∗

（０ ０３５）
－０ ０６８
（０ ０６２）

－０ １３５
（０ ０７９）

人均转移支付
０ ００４

（０ ０１４）
０ ０１０

（０ ０１４）
０ ０１８

（０ ０２２）
０ ０３４

（０ ０２５）
－０ ００３
（０ ０２５）

０ ０１７
（０ ０３６）

０ ００２
（０ ０２６）

０ ０５３
（０ ０４２）

人均财政收入
０ ０８７

（０ ０７７）
０ １８９∗∗∗

（０ ０６４）
－０ １７２
（０ １２７）

０ １１６
（０ １１２）

－０ １５６
（０ １２９）

０ ３６１∗∗

（０ １６２）
－０ ０８０
（０ １１９）

０ ４４０∗∗

（０ １８０）

人均土地出让收入
０ １０６∗∗

（０ ０４３）
０ １０３∗∗

（０ ０４３）
０ １６３∗∗

（０ ０７６）
０ １４６

（０ ０８６）
０ １２５

（０ １３６）
０ １３６

（０ ２０５）
０ ０４５

（０ １０３）
０ ３５３∗∗

（０ １５８）

人均 ＧＤＰ
－０ ００９
（０ ００８）

－０ ０１６∗

（０ ００８）
０ ０１０

（０ ０１２）
－０ ００４
（０ ０１５）

０ ０２５∗

（０ ０１４）
０ ０００

（０ ０２２）
０ ００７

（０ ０１４）
－０ ０２０
（０ ０２７）

５５
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被解释变量： 人均城投债

２０１１ ２０１２ ２０１３ ２０１４

人均贸易量
－０ ０１４
（０ ０３２）

－０ ０２５
（０ ０３３）

－０ ０２４
（０ ０４９）

－０ ０２７
（０ ０５７）

－０ １２４∗∗

（０ ０５４）
－０ １６８∗

（０ ０９１）
－０ ０７８
（０ ０５７）

－０ １４３
（０ １０２）

常数项
０ ０１２

（０ ０１６）
０ ０１９

（０ ０２１）
０ ０２７

（０ ０３４）
０ ０３３

（０ ０４８）
－０ ０１９
（０ ０４０）

－０ ００７
（０ ０８０）

０ ００５
（０ ０４７）

－０ ０１８
（０ １０８）

观察值 ３１ ３１ ３１ ３１ ３１ ３１ ３１ ３１

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ７８４ ０ ７９８ ０ ６８３ ０ ６１９ ０ ８１３ ０ ６２８ ０ ８９９ ０ ７２９

　 　 由表 ７ 的回归结果可知， 总体而言， 城投债借新

还旧现象在 ２０１１—２０１４ 年间存在不断强化趋势， 但

欠发达地区表现出比发达地区更严重的趋势仅仅体现

在 ２０１２ 和 ２０１４ 年。 滞后一期的人均城投债存量在

２０１２、 ２０１３、 ２０１４ 年都通过了 １％的显著性检验， 符

号为正。 这表明城投债发行中确实存在着借新还旧的

现象， 且存在偿还较早期遗留债务的情况， 与我们预

期一致。 该系数不断变大的趋势， 表明城投债借新还

旧的趋势在 ２０１５ 年之前不断被强化。 此时， ２０１２ 年

人均存量债务增加 １ 元， 会使得 ２０１４ 年的人均城投

债发行增加 １ ０２ 元。 ２０１２、 ２０１４ 年交互项系数显著

为正， 说明城投债的 “借新还旧” 现象确实存在着

明显的地区差异， 也即欠发达地区的 “借新还旧”
现象更为明显。 除此以外， ２０１１、 ２０１３ 年城投债存量

的滞后一期与地区虚拟变量的交互项回归结果为正，
但并不显著， 可能的原因是 ２００９ 年开始， 部分地区

开始直接发行地方政府债券， 逐渐减少了城投债的发

行。 但由图 １ 可知， 我国的基础设施建设的投资并没

有因此而减少， 其原因可能是部分地方政府债券的发

行也是为地方政府的基础设施建设而融资。 因此，

２０１５ 年及以后将人均城投债及人均地方政府债券的

总和作为研究对象， 以检验 ２０１５ 年及以后是否存在

地方债务的 “借新还旧” 现象。
表 ８ 为 ２０１５ 年之后地方债务 （城投债与地方政

府债券发行总和） 借新还旧检验的回归结果。 人均

债务存量的回归系数显著为正， 但是系数的大小不断

缩小。 其经济含义表明国家不断规范地方政府融资平

台债务融资的相关政策在 ２０１５ 年之后起到明显效果，
债务借新还旧现象在全国层面虽然存在， 但是程度在

弱化。 债务存量与地区虚拟变量交互项的回归系数在

２０１５—２０１７ 年间都通过了显著性检验， 且符号为正。
这表明欠发达地区借新债还旧债的现象确实强于发达

地区。 但从该系数不断变小的过程来看， 这种现象仍

然呈现出不断弱化的趋势。 ２０１５ 年欠发达地区人均

债务存量若新增 １ 元， 则欠发达地区比发达地区在

２０１７ 年人均债务发行量多 ０ ２５ 元。 因此， 可以推论

欠发达地区借新还旧现象依然强于全国平均水平， 与

土地供给偏移政策给当地所带来的富余的建设用地指

标有一定的联系。

表 ８ 地方债务的借新还旧 （２０１５—２０１７ 年）

被解释变量： 人均地方债务 （包括城投债与地方政府债券）

２０１５ ２０１６ ２０１７

人均地方债务存量

（滞后一期）
０ ６７４∗∗∗

（０ １９９）
０ ４８２∗∗∗

（０ ０８６）
０ ２４４∗∗∗

（０ ０３６）

人均地方债务存量×地区

虚拟变量 （滞后一期）
０ ９３３∗∗

（０ ３８０）
０ ５６７∗∗∗

（０ １１１）
０ ２４９∗∗∗

（０ ０５８）

地区虚拟变量
－０ １８７
（０ １２４）

－０ ５００∗∗∗

（０ １３７）
－０ ２０７
（０ １２３）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

观察值 ３１ ３１ ３１ ３１ ３１ ３１

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ７８４ ０ ７４７ ０ ８８２ ０ ８７２ ０ ８２７ ０ ７１４

　 　 注： 本表控制变量与表 ７ 同。
６５
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（四） 稳健性检验

为了使得本文的研究结论更为可信， 我们对实

证模型中的解释变量和被解释变量更换测算指标后

重新进行回归。 将经济增长的度量替换为全要素生

产率 （ＴＦＰ）， 将债券市场金融深化的测算指标替

换为 （全部债券余额 －城投债余额） ／ ＧＤＰ （用 Ｆｉｎ ＿
ｄｅｅｐｎｅｗ表示）。

①　 限于篇幅， 未报告当前以及后续稳健性检验的回归结果。 如读者需要， 可向作者索取。

将经济增长质量替换为 ＴＦＰ 的检验中， 回归结

果依然稳健。 与表 ５ 的回归结果相比①， 当期的土地

出让面积与债券市场金融深化交互项的回归系数皆在

一定显著性水平上显著为负， 表明了土地出让面积与

债券市场金融深化之间存在互补效应： 当土地出让面

积较高时， 债券市场的金融深化程度将会受到抑制，
此时将会对经济增长的质量造成一定程度上的负面影

响。 但是， 滞后一期的土地出让与债券市场金融深化

交互项的回归系数为正， 与我们的推论不一致， 这可

能是土地出让水平在地区上的异质性造成的， 因此进

行了分地区的回归。 回归结果均表明土地供给偏移政

策对发达地区和欠发达地区经济增长质量都起到了抑

制作用， 故而， 替换了被解释变量的回归结果依然稳

健。 同时， 发达地区土地出让的滞后一期与债券市场

金融深化交互项的回归系数为正， 说明发达地区地方

政府利用土地发行城投债对经济增长质量的影响没有

持续效应。
将债券市场金融深化测度指标替换为 Ｆｉｎ＿ｄｅｅｐｎｅｗ

的检验结果中， 得到的回归结果依然稳健。 在控制了

可能对关键解释变量存在干扰的因素的方程中， 我们

最关心的解释变量， 土地出让与债券市场金融深化程

度交互项的系数在 ５％的显著性水平上为负。 这说明

因土地出让而干扰债券市场金融深化程度确实会降低

经济增长质量。 这里得出的结论与张军和金煜

（２００５） ［６］讨论的金融深化与经济增长之间的关系具

有一致性。 而我们在前人研究的基础上， 进一步考虑

了土地要素市场的资源错配所引致的债券市场的金融

错配， 进而对经济增长质量的抑制。

六、 结论与启示

（一） 研究结论

对于正同时经历投融资规模迅速扩张但投资效率

不断下滑的欠发达地区， 厘清究竟是什么外生因素阻

碍了欠发达地区债券市场金融深化， 对于更好地发挥

金融支持实体经济高质量发展十分重要。 本文的研究

结论发现旨在公平的偏向中西部的用地政策所产生的

意外结果是抑制了价格机制对欠发达地区债券市场金

融资源的配置作用， 造成了政府在债券市场的 “越
位”， 债券市场配置效率降低成为土地供给偏移政策在

西部地区的 “无心之失”。 利用 ２００１—２０１７ 年省际债

券和土地出让市场相关数据， 我们发现土地出让对债

券市场金融资源的干预有即期与持续效应， 土地供给

偏移政策加剧了区域间债券市场金融深化的差距。 与

此同时， 欠发达地区债务 “借新还旧” 的现象远远超

过全国平均水平， 但呈现逐年递减的趋势。 旨在公平

的土地供给偏移政策意外地使得欠发达地区更加依赖

土地抵押的举债投资增长模式。 债务借新还旧的现象

将可能产生债务危机， 不利于经济高质量发展。
（二） 启示

我们的研究为中国的区域发展政策在债券市场的

“无心之失” 提供了证据。 中央政府为了实现区域发

展， 通过调控土地供给来加快欠发达地区的经济增长

速度， 欠发达地区过快的建设用地指标增长速度意外

地增强了国有企业和地方政府在债券市场的融资竞争

能力， 弱化了价格机制在债券市场配置金融资源的能

力。 这导致金融资源过度转移到欠发达地区的国有企

业和地方政府中进行基础设施投资， 促使欠发达地区

更加依赖土地作为抵押的投资增长模式， 偏离金融支

持实体经济高质量发展的目标。
为此， 建设用地指标的分配要进行适当的调整以

实现全国层面资源配置效率的提高， 作为掌握建设用

地分配指标的中央政府有必要使紧缺的土地资源与地

区经济总量、 人口发展需求相匹配， 从而弱化地方政

府依靠土地干预金融市场的作用， 真正发挥金融配置

资源的功能， 促进经济高质量增长。
同时， 本研究也为中国的土地管理政策的调控趋

势提供了经验支持。 ２０１９ 年 ８ 月 ２６ 日中央财经委员

会第五次会议， 最终明确了将使土地供应与人口流动

方向一致。 因此， 将土地供应与人口流动方向一致，
增加土地管理的灵活性， 也有助于欠发达地区地方政

府在债券市场的 “越位” 变成 “归位”。 最大程度避

免欠发达地区地方政府以地融资、 以地投资行为对金

融深化进程的阻碍。

７５
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一、 引言

针对我国转轨制度背景， 为深化改革和加强监

管， 推动资本市场持续健康发展， 中国证监会适时推

出了半强制业绩预告制度。 然而， 由于我国证监会对

业绩预告 “违规” 的惩罚力度较弱 （宋云玲等，
２０１１［１］）， 上市公司业绩预告中 “违规” 披露、 准确

度低、 非精确披露行为屡见不鲜， 严重干扰了正常的

市场秩序。 类似獐子岛集团 “扇贝跑了” 的业绩预

告变脸案件在近年我国资本市场层出不穷， 成为影响

市场公平公正的绊脚石， 严重阻碍了业绩预告的风险

警示作用， 与中国共产党第十九次全国代表大会报告

提出的 “防范化解重大风险” 政策相悖。 因此， 在

现有 “依法、 全面、 从严” 的监管体系下， “业绩预

告与实际情况差异较大” ①的行为无疑将导致中小投

资者权益无法得到有效保障， 滋生内幕交易与违规操

作， 不利于我国资本市场的长期健康发展。 那么， 中

小投资者困境如何改善？ 企业业绩预告质量如何得到

保障？ 随着众多公司治理机制在长期运用过程中逐渐

被市场实践证明无效， 传统公司治理视角研究其对企

业信息披露质量的影响开始显现出很多的缺陷与争

议。 在这一背景下， 从高管团队结构出发探求企业治

理机制变革的呼声不断出现， 让更多女性参与公司治

理的倡议和实践也变得越来越多 （李小荣和刘行，
２０１２［２］）， 相关研究也开始受到实务界和学术界的广

泛关注， 这也为本文研究女性高管如何影响企业业绩

预告提供了不可多得的窗口。
事实上， 从我国资本市场近些年涌现出来的风云

人物与重大事件不难观察到， 女性管理层正成为影响

我国企业经营决策的重要力量。 如董明珠女士选择刘

姝威女士担任独立董事， 践行相对严格的公司治理和

监管， 这与其坚持自主研发、 对抗宝能系、 保住格力

制造属性、 坚持行业打假的做法相承， 也与女性高管

道德水平较高等特质相吻合。 与之对应的， 学术界对

女性的研究也大量发现女性参与高管团队的优势， 如

Ｆｒａｎｃｉｓ 等 （２０１４） ［３］ 发现女性 ＣＦＯ 的税务处理更为

稳健； Ｆａｃｃｉｏ 等 （２０１６） ［４］认为女性 ＣＥＯ 管理的公司

运营更长久。 业绩预告作为企业信息披露的重要组成

部分， 其质量把关尤为重要。 一方面高质量的业绩预

告可以降低信息不对称， 为企业股东、 债权人以及外

部监管者、 分析师等判断公司价值和前景提供必要的

信息 （罗玫和宋云玲， ２０１２［５］； Ｈｕａｎｇ 等， ２０１８［６］ ） 且

在加总层面影响宏观经济预判 （李晓溪等， ２０１９［７］ ），
可为国家政策制定和经济调控提供依据 （Ａｎｉｌｏｗｓｋｉ
等， ２００７［８］； 孙坚强等， ２０１８［９］ ）； 另一方面， 在公

司业绩可能剧烈变动时高质量的业绩预告能够及时警

示投资者 （孙坚强等， ２０１８［９］ ）， 维护中小投资者权

益， 因此女性高管在这一过程能否发挥积极作用成为

一件值得关注的事情。 基于女性高管影响不断增强的

社会文化背景， 探究女性高管能否有效提高管理层业

绩预告质量极具研究价值。
本文可能的贡献如下： 第一， 丰富了女性高管和

业绩预告的研究。 现有研究多探讨女性高管对定期报

告等历史信息或公司监管的作用， 较少关注到业绩预

告这一前瞻性的信息披露， 更遑论影响机制。 本文有

助于拓展女性高管和管理层业绩预告的相关文献。 第

二， 本文从公司治理角度提供了管理层业绩预告影响

因素的经验证据， 丰富了公司治理的有效途径。 已有

文献研究提供了外部监管影响业绩预告质量的证据，
但是关于直接参与业绩预告行为的管理层的研究相对

缺乏， 本文丰富了公司治理的有效途径。 第三， 在中

国共产党第十九次全国代表大会报告强调 “转变政

府职能， 创新监管方式” 背景下， 如何有效创新监

管是项有意义的课题。 基于本研究， 我国是否可借鉴

国外经验， 颁布律法增加女性高管比例？ 本文的研究

为创新监管进行了铺垫。 第四， 本文的研究还具有重

要的现实文化意义。 如今男女平等已经是社会潮流，
本文的研究丰富并推进了这一社会文化发展。

二、 文献回顾及研究假设

（一） 文献综述

１ 管理层业绩预告。
业绩预告作为推动资本市场持续健康发展的重要

一环， 在理论界引起广泛关注， 现有文献主要集中于

业绩预告的影响因素研究。 刘慧芬和王华 （２０１５） ［１０］、
周楷唐等 （２０１７） ［１１］、 宋云玲和罗玫 （２０１７） ［１２］ 发

现企业外部环境如竞争环境与政策不确定性、 外部

制度会影响业绩预告质量； 袁振超等 （２０１４） ［１３］、
王玉涛和段梦然 （２０１９） ［１４］ 分别从企业所有权性质、
公司战略方面论述； 余怒涛等 （２０２０） ［１５］、 袁振超等

０６

① 业绩预告与实际情况差异较大， 主要指需要警惕的上市公司业绩预告变脸行为， 详见中证网： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｃｓ ｃｏｍ ｃｎ ／ ｓｙｌｍ ／ ｚｊｙｌ＿１ ／ ２０１７０８ ／
ｔ２０１７０８１５＿５４２３３４６ ｈｔｍｌ。
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（２０１４） ［１３］、 Ｃｈｅｎｇ 等 （２０１３） ［１６］ 从公司内部治理方

面展开研究， 发现公司规模、 代理成本、 股权质押、
机构投资者持股、 上市公司股权激励、 大股东减持会

影响业绩预告质量 （鲁桂华等， ２０１７［１７］； 钱爱民，
２０１８［１８］）； 宋云玲等 （２０１１）［１］、 王允英等 （２０１９）［１９］、
李晓溪等 （２０１９） ［７］ 认为外部监督机制如诉讼成本、
证监会处罚、 分析师跟踪、 投资者注意力以及年报问

询函等均对业绩预告质量产生积极影响。
２ 女性高管。
女性参与高管团队对企业行为的影响， 即以高管

中至少存在一名、 多名女性高管或者高管中女性比例

为研究变量， 研究其对企业行为的影响 （ Ｇｕｌ 等，
２０１１［２０］）。

按照女性高管的影响机理和理论基础划分， 女性

高管的相关文献可分为风险厌恶、 不过度自信、 沟通

技巧强及伦理道德高四个方面。 第一， 风险厌恶与企

业行为。 Ｈｕａｎｇ 和 Ｋｉｓｇｅｎ （２０１３） ［２１］、 Ｋｈａｎ 和 Ｖｉｅｉｔｏ
（２０１３） ［２２］认为， 女企业家厌恶风险， 她们经营稳健

并且任职公司具备较强的危机管理水平， 外部宏观经

济水平下行对其业绩冲击不大。 第二， 不过度自信与

企业行为。 Ｂａｒｂｅｒ 和 Ｏｄｅａｎ （２００１） ［２３］ 发现女性高管

更不过度自信， 这一特征导致男性参与市场交易的交

易量显著高于女性， 具体来看， 交易量约高出 ４５％。
李世刚 （２０１３） ［２４］发现女性高管能显著减少上市公司

冒险行为， 并进一步影响投资现金流敏感度和内部融

资偏好。 随后， Ｌｅｖｉ 等 （２０１４） ［２５］发现女性董事可以

降低企业并购溢价， 这说明女性董事在决策中更不过

度自信。 孙亮等 （２０１６） ［２６］也表明， 女性董事可有效

抑制过度投资。 第三， 沟通技巧与企业行为。 Ｂｏｓｔ⁃
ｊａｎｃｉｃ （２０１０） ［２７］ 和 Ｇｒｏｖｅｓ （２００５） ［２８］ 指出， 女性领

导者比男性更善于控制自己的情绪从而避免冲突； 合

作意识与个人感召力强， 掌握情感技巧并擅长社交。
第四， 伦理道德与企业行为。 Ｅａｇｌｙ 等 （２００４） ［２９］ 指

出， 女性比男性更有同情心， 对一些反常行为也更为

宽容； Ｍａｎｎｅｒ （２０１０） ［３０］ 进一步研究发现女性 ＣＥＯ
会提高企业社会责任绩效。 曾春影 （２０１８） ［３１］也从利

他动机视角出发， 表明女性 ＣＥＯ 与企业捐赠显著正

相关。
（二） 研究假说

管理层披露业绩预告信息有多种动机， 具体而

言， 包括资本市场交易动机 （王允英等， ２０１９［１９］ ）、
薪酬激励动机 （Ａｂｏｏｄｙ 等， ２０００［３２］ ） 和规避诉讼风

险动机 （李晓溪等， ２０１９［７］ ） 等。 基于以上动机，

管理层一方面会通过信息披露来降低信息不对称， 另

一方面也会为了私利而滥用自由裁量权 （鲁桂华等，
２０１７［１７］）。 由于业绩预告失实引发的监管风险较低

（宋云玲等， ２０１１［１］ ）， 所以在实际操作中， 管理者

在一定范围内可以选择是否披露以及是否真实、 准

确、 完整、 及时地披露业绩预告， 然而， 过度乐观和

过度保守的业绩预告均非高质量的业绩预告。 高质量

的业绩预告对业绩预告的准确度和精确度要求更为严

格， 也只有高质量的业绩预告才能降低信息不对称，
为企业股权、 债券投资者以及外部监管者如分析师等

预判公司价值和前景提供必要的信息， 并作以警示。
而业绩预告失实会影响投资者和分析师对公司前景和

价值的判断 （ Ｈｕａｎｇ 等， ２０１８［６］； 罗玫和宋云玲，
２０１２［５］）， 更在加总层面影响宏观经济预测及政策变

更 （孙坚强等， ２０１８［９］； Ａｎｉｌｏｗｓｋｉ 等， ２００７［８］ ）。 所

以， 作为业绩预告的直接参与者， 高管团队对管理层

业绩预告质量的影响值得关注， 而高管的背景特征将

在很大程度上影响企业行为 （Ｈａｍｂｒｉｃｋ 和 Ｍａｓｏｎ，
１９８４［３３］）， 性别恰好是背景特征的重要维度之一。 已

有研究表明女性高管具有风险厌恶、 不过度自信、 沟

通技巧强以及伦理道德水平高等特征 （ Ｋｈａｎ 和

Ｖｉｅｉｔｏ， ２０１３［２２］； Ｌｅｖｉ 等， ２０１４［２５］； Ｂｏｓｔｊａｎｃｉｃ， ２０１０［２７］；
曾春影， ２０１８［３１］）， 所以女性高管必将影响其业绩预

告行为。
具体到高管中的女性高管身上， 大量的实践经验

与研究成果都发现女性高管较男性高管有着特殊优

势： 首先， 女性高管相对更厌恶风险和谨慎小心， 所

以女性高管可以促进业绩预告质量的提高。 一来， 高

质量的业绩预告可以使投资者获取真实、 准确、 完

整、 及时的财务信息， 反之， 如果参与管理层业绩预

告的人员提供的业绩预告质量较低， 那么投资人获得

的业绩预告可能为虚假记载、 误导性陈述或者重大遗

漏和不及时的业绩预告， 这无疑增加了公司信息不对

称程度。 投资者掌握公司经营状况的信息相对越少，
其参与公司投资以及认购公司股份的积极性越低， 进

而提高了企业融资难度， 从而提高了企业资本成本

（章卫东等， ２０１７［３４］ ）。 企业资本成本的增加意味着

企业经营难度的提高， 此举甚至增加了企业陷入财务

困境乃至财务破产的风险。 高管个人的声誉和职业通

道与企业经营息息相关， 可见， 女性高管不过度自信

和谨慎的个人特质 （ Ｆａｃｃｉｏ 等， ２０１６［４］ ） 会促使其

提高业绩预告质量以降低一系列的风险。 二来， 虽然

监管部门对业绩预告违规的处罚方式绝大部分为

１６
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“公开谴责”， 然而仍不乏针对高管个人做出严重行

政处罚的个案， 如证监会对 “欧浦智网” 董事长兼时

任董秘、 “中润资源” 董事长以及财务总监和董秘等

出具警示函， 而女性高管较男性而言具有风险厌恶和

更为谨慎的特质 （Ｌｅｖｉ 等， ２０１４［２５］； 孙亮， ２０１６［２６］ ），
这必然促使女性高管提高业绩预告质量从而降低诉讼

风险。 三来， 一旦管理层人员涉嫌操纵业绩预告， 那

么无疑将会面临证监会依法惩处， 而在高管受到证监

会惩处后， 很可能将会面临再就业风险。 具体而言，
监管部门对业绩预告违规的处罚方式绝大部分为

“公开谴责”， 这对公司业绩而言， 影响有限 （宋云

玲等， ２０１１［１］ ）， 然而， 就参与业绩预告的高管而

言， 诚信档案制度的普及使得这一 “公开谴责” 对

高管个人声誉造成极大负面影响。 显然， 声誉较高的

高管在业内拥有更高的公信力和更顺利的职业通道。
由于 “玻璃天花板” 的广泛存在， 女性重新进入新

公司的高管团队变得很有挑战。 女性高管生理与文化

上的 “局限”， 使其在就业市场与职业晋升上面临诸

多劣势， 所以她们在操纵业绩预告时会面临更大的机

会成本， 而女性高管较男性而言具有风险厌恶和更为

谨慎的特质 （ Ｌｅｖｉ 等， ２０１４［２５］； 孙亮， ２０１６［２６］ ），
据此， 女性参与高管团队很可能会促进管理层提高业

绩预告质量。
其次， 女性高管沟通能力相对更强， 所以女性高

管可以促进业绩预告质量的提高。 具体而言， 业绩预

告具有多种形式， 分为点估计、 区间估计和定性估

计， 所以管理层在半强制预告前提下对上市公司业绩

预告质量的控制具有一定现实复杂性。 一方面， 现今

社会商业极度繁荣， 经济高速发展， 上市公司面临的

各项交易纷繁复杂， 复杂交易可能横跨相关部门， 一

些交易事项的会计处理可能需要部门间反复沟通才能

得出恰当的处理结论。 另一方面， 财务信息的形成不

仅仅是机械化的簿记工作， 虽然会计电算化的普及大

幅提高了基础财务核算、 简单的会计报表编制等工作

效率， 但是在具体会计核算、 信息披露等事项处理方

面还包含较多信息系统无法替代人工完成的工作内

容， 如公司在对外披露财务报告前， 还需与税务部门

沟通税收结算， 聘请会计师事务所完成审计工作，
获取合并范围内各会计主体的财务报表、 合并报表

等。 这些会计事项的处理均需要上传下达， 人际沟

通。 而女性高管比男性更善于情绪管控 （Ｂｏｓｔｊａｎｃｉｃ，
２０１０［２７］）， 而且拥有较高的合作意识、 社交情感技巧

和更高的个人感召力 （Ｇｒｏｖｅｓ， ２００５［２８］ ）， 所以更擅

长处理此类纷繁复杂的事务。 据此， 女性参与高管团

队会促进管理层提高业绩预告质量。
再者， 女性高管道德水平相对更高， 所以女性高

管可以促进业绩预告质量的提高。 一方面， 在非强制

披露条件下， 管理层可以不进行业绩预告披露， 或者

不真实、 准确、 完整、 及时地披露。 但是， 据证监会

《上市公司信息披露管理办法》， 高管人员应当忠实、
勤勉地履行披露职责， 真实、 准确、 完整、 及时地披

露业绩预告， 而女性高管更勇于承担企业社会责任，
所以， 高管团队女性比例越高， 其对信息披露的成

本、 需求、 风险等因素的考量更具社会责任意识， 对

企业 社 会 责 任 披 露 越 有 积 极 的 影 响 （ Ｍａｎｎｅｒ，
２０１０［３０］； 王士红， ２０１６［３５］ ）。 另一方面， 纷繁复杂

的交易事项使得相关会计处理需要耗费更多的时间和

精力， 非程序化交易事项的处理甚至可能需要横跨相

关月度， 这就需要管理层付出更多时间和精力来估算

业绩预告。 女性高管相对男性而言， 道德水平和责任

心更强 （Ｍａｎｎｅｒ， ２０１０［３０］； 曾春影， ２０１８［３１］ ）， 所

以其更能付出较多的时间和精力来精进业绩预告质

量。 据此， 女性参与高管团队会促进管理层提高业

绩预告质量。
基于上述分析， 本文提出了第一个研究假说：
Ｈ１： 女性高管会促进管理层提高业绩预告质量。
在前文主要假说的基础上， 本文进一步考察企业

内部寻租动机、 外部治理环境以及公司核心岗位高管

性别对女性高管与业绩预告准确度和精确度关系的影

响。 首先， 企业内部寻租动机会强化女性高管的影响

力， 可能进一步影响女性高管改善业绩预告水平。 一

来， 寻租企业为了逃避司法行政处罚和免除舆论监

督压力， 有动机操纵会计信息， 降低财务报告质

量， 增加企业的信息不对称程度 （陈骏和徐捍军，
２０１９［３６］）。 二来， 寻租行为会降低企业的投资效率、
创新活动， 扭曲企业配置， 阻碍企业成长 （Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ
和 Ｌａｅｖｅｎ， ２００３［３７］）， 在此， 本文也怀疑管理者的消

极心理会影响企业的信息披露水平。 所以， 在内部寻

租动机较强的企业， 管理者更有动机通过业绩预告

“变脸” 误导投资者决策， 从而达到其市场操纵和内

幕交易的目的， 而女性高管具备的优点无疑能较好克

服管理层寻租动机， 其在这一逆境中女性高管的优势

反而能更加明显地体现出来。 管理层权力会影响其薪

酬的制定， 从而使薪酬制定成为管理者的寻租手段

（Ｂｅｂｃｈｕｋ 等， ２００２［３８］ ）， 当管理者操纵薪酬进行寻

租时， 为达到攫取私人利益的目的， 这些管理者通常

２６
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通过会采用不领取薪酬 （或领取 １ 美元） 方式掩饰

其寻租目的。 本文参考 Ｌｏｕｒｅｉｒｏ 等 （２０１０， ２０１１）［３９］［４０］

的方法， 采用 “零薪酬” 来衡量企业寻租行为①。 基

于以上分析， 本文提出假设 ２ａ。
Ｈ２ａ： 在内部寻租动机较强的企业， 女性高管更

可能提高管理层业绩预告的准确度和精确度。
其次， 由于有效的外部治理可以约束管理层行

为， 所以公司外部治理水平会影响女性高管的影响

力， 进一步影响女性高管改善业绩预告水平。 企业所

处地区的市场化程度是外部治理环境的重要特征之一

（李延喜等， ２０１２［４２］ ）， 而地方市场分割是建设全国

统一的市场体系的重要阻碍， 也是改革开放以来中国

经济发展的重要特征之一。 一方面， 市场化进程越

高， 越利于社会中介组织和法律系统实施监督 （杨
兴全等， ２０１４［４３］）； 另一方面， 市场化程度越高的地

区， 比如东部沿海地区， 要素市场和产品市场发育程

度更高， 这使得企业更容易获取从事经营活动所必需

资金 （周泽将和李鼎， ２０１９［４４］）， 业绩预告的违规动

机也更低， 即在市场化进程落后的地区， 企业不但外

部监督有限， 而且融资困难， 企业违规动机更高。 基

于此， 本文提出假设 ２ｂ。
Ｈ２ｂ： 在外部治理环境较差的企业， 女性高管更

可能提高管理层业绩预告的准确度和精确度。
再者， 高管团队的职位限定使得部分职位对业绩

预告质量的影响有限， 而核心岗位领导影响较大， 会

影响女性高管的影响力， 进一步影响女性高管改善业

绩预告水平。 通过对沪深两市上市公司 “业绩变动

原因” 的文本信息进行提取， 参与主体为 “董事会”
的文本出现频率最高， 可见在进行业绩预告时， 董事

会的意见极其重要。 公司的董事长作为公司的最高领

导者， 由董事会选出， 代表董事会领导公司的方向和

策略 （Ａｄａｍｓ 和 Ｆｅｒｒｅｉｒａ， ２００９［４５］ ）。 同时， 公司的

ＣＥＯ 是企业决策的主体， 掌握公司长期战略和日常

运营决策权 （李小荣和刘行， ２０１２［２］ ）， 全面负责企

业经营管理并向董事会负责。 在此背景下， 董事长或

者 ＣＥＯ 为女性时， 女性高管的发言权和影响力增加

（Ｆａｃｃｉｏ 等， ２０１６［４］）， 有利于女性高管发挥性别优势

做出更高质的业绩预告。 基于此， 本文提出假设 ２ｃ。
Ｈ２ｃ： 当企业的核心岗位高管为女性时， 女性高

管更可能提高管理层业绩预告的准确度和精确度。

三、 研究设计

（一） 样本与数据

为研究女性高管对高管团队业绩预告水平的影

响， 鉴于新会计准则的实施， 本文使用 ２００８—２０１７
年沪深两市上市公司为样本， 考察女性高管对高管团

队业绩预告水平的影响。 上市公司业绩预告以及公司

基本特征、 年报相关数据来自 ＷＩＮＤ 数据库； 高管团

队的个人特征相关数据来自国泰安数据库。 参考相关

文献 （李晓溪等， ２０１９［７］ ）， 本文以观测当年参与业

绩预告的公司为样本。 筛选过程详见表 １。

表 １ 筛选过程

样本组成 样本数量

初始样本 １３ ３７１

删除

银行类 ３７９

非银金融类 ８３６

主要变量缺失 ３ ３７６

最终样本 ８ ７８０

　 　 资料来源： 本文整理。

（二） 变量定义

１ 业绩预告质量。
为检验女性高管对高管团队业绩预告水平的影

响， 本文需要考察业绩预告质量的差异。 考虑到准确

度和精确度较高的业绩预告能够降低法律风险

（Ｈｏｕｓｔｏｎ 等， ２０１９［４６］）， 且自愿业绩预告有助于扭转

市场负面预期 （Ｇｒａｈａｍ 等， ２００５［４７］ ）， 故有关业绩

预告的信息质量， 本文采用业绩预告准确度 （Ｅｒｒｏｒ）、
业绩预告精确度 （Ｗｉｄｔｈ）、 业绩预告的积极性 （Ｖｏｌ⁃
ｕｎｔａｒｙｓ） 来衡量。

２ 女性高管。
本文参考 Ｇｕｌ 等 （２０１１） ［２０］， 采用高管团队②的

女性占比作为女性高管 （Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ） 的衡量指标。
３ 控制变量。
本文借鉴李晓溪等 （２０１９）［７］、 Ｃａｓｓｅｌｌ 等 （２０１３）［４８］

选择控制变量。 Ａ 股权特征： 是否国有企业 （ＳＯＥ）、
股权集中度 （ＯＷＮＣＯＮ）； Ｂ 公司基本面不同， 故

控制公司特征变量， 具体包括： 公司资产负债率

３６

①

②

依据 “管理层权力理论”， 管理层巨额薪酬也是内部寻租的手段 （唐松和孙铮， ２０１４［４１］ ）， 针对与 “零薪酬” 对应的 “天价薪酬” 现象，
本文采用高管薪酬水平进行了稳健性检验。
高管团队主要包括董事、 监事、 总经理、 副总经理、 财务负责人以及上市公司董事会秘书和公司章程规定的其他人员。
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（Ｌｅｖ）、 市账比 （ＭＢ）、 公司业绩 （Ｏｐｉｃ＿ｒａｔｉｏ）、 增

长率 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 上市年限 （Ａｇｅ）、 公司规模 （Ｓｉｚｅ）、
盈余管理水平 （ＤＡＣＣ）、 经营活动现金净额 （Ｃａｓｈ）；

Ｃ 控制了年度 （ Ｙｅａｒ） 和行业 （ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ） 固定效

应。 为避免极端值影响， 本文对所有连续变量进行

１％缩尾处理。 变量含义详见表 ２。

表 ２ 变量含义

变量名称 变量符号 变量说明

业绩预告的准确度 Ｅｒｒｏｒ
借鉴 Ａｊｉｎｋｙａ 等 （２００５） ［４９］ 、 李晓溪等 （２０１９） ［７］ ， （预测净利润－实际净利润） ×１００ ／ 股
价， 取绝对值

业绩预告的精确度 Ｗｉｄｔｈ
借鉴 Ｌｉ 和 Ｚｈａｎｇ （２０１５） ［５０］ 、 李晓溪等 （２０１９） ［７］ ， 点估计则为 ０； 区间估计采用 （预
测区间上限－预测区间下限）×１００ ／ 股价

业绩预告积极性 Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
参照王玉涛和段梦然 （２０１９） ［１４］ 、 李晓溪等 （２０１９） ［７］ ， 采用所有参与业绩披露公司是否

为强制披露来衡量业绩预告积极性， 即公司自愿披露业绩预告则 Ｖｏｌｕｎｔａｒｙ 取 １， 否则取 ０

女性高管 Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ 参考 Ｇｕｌ 等 （２０１１） ［２０］采用女性高管占比衡量

高管薪酬 ＣＥＯＰａｉｄＳｉｇｎｓ 哑变量， 参考 Ｌｏｕｒｅｉｒｏ 等 （２０１０， ２０１１） ［３９］［４０］ ， ＣＥＯ “零薪酬” 为 ０， 其他为 １。

市场化进程 Ｆａｎｇｇａｎｇ 参考赵永亮等 （２００８） ［５１］ ， 采用樊纲市场化指数

核心岗位高管性别 ＣＧｅｎｄｅｒ 董事长为女性或者 ＣＥＯ 为女性时 ＣＧｅｎｄｅｒ 取值为 １， 否则取 ０

股权制衡 ＯＷＮＣＯＮ 第一大股东持股比例 ／ 第二大股东持股比例

是否国有企业 ＳＯＥ 哑变量， 国有为 １， 其他为 ０

财务杠杆 Ｌｅｖ 资产负债率， 计算为期末负债总额除以期末资产总额

市账比 ＭＢ 公司市值账面比 （证监会算法）

经营业绩 Ｏｐｉｃ＿ｒａｔｉｏ 年度经营活动净收益除以当年利润总额

营业利润增长率 Ｇｒｏｗｔｈ 营业利润增长率

上市年限 Ａｇｅ （上市年限＋１） 的对数

公司规模 Ｓｉｚｅ 公司营业收入的对数

经营活动现金净额 Ｃａｓｈ 经营活动产生的现金流量净额 ／ 总资产

盈余管理 ＤＡＣＣ 基本 ＪＯＮＥＳ 模型计算

　 　 资料来源： 笔者整理。

（三） 模型设计

本文从两个方面对提出的假设分别进行了实证研

究。 首先， 针对假设 １ 女性高管对业绩预告质量的影

响， 本文借鉴李晓溪等 （２０１９） ［７］ 所使用的实证模

型， 设计了如下框架作为本文所使用的主要实证方

法， 为了控制其他因素对女性高管与公司业绩预告质

量关系的影响， 基于参与业绩预告的公司数据， 建立

如下模型：

ＭＦＱｕａｌｉｔｙｔ ＝β０＋β１Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅｔ＋β２Ｃｏｎｔｒｏｌｓ
＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｙｅａｒ＋ε （１）

其中， 被解释变量 ＭＦＱｕａｌｉｔｙｔ 为业绩预告质量， 包括

Ｅｒｒｏｒｔ、 Ｗｉｄｔｈｔ、 Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｔ。 变量定义见表 ２。 本文参

考王玉涛和段梦然 （ ２０１９） ［１４］ 的做法， 控制年度

（ｙｅａｒ） 和行业 （ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ） 固定效应。
进一步， 针对假设 ２ 本文考察企业内部寻租动

机、 外部治理环境和核心岗位高管性别对女性高管与

管理层业绩预告水平关系的影响。 本文采用如下模型

检验：

ＭＦＱｕａｌｉｔｙ′ｔ ＝β０＋β１Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅｔ＋β２Ｇｒｏｕｐｔ

×Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅｔ＋β３Ｇｒｏｕｐｔ＋β４Ｃｏｎｔｒｏｌｓ
＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｙｅａｒ＋ε （２）

其中， 被解释变量 ＭＦＱｕａｌｉｔｙ′ｔ 为业绩预高的精确度

和准确度， 包括 Ｅｒｒｏｒｔ、 Ｗｉｄｔｈｔ、 Ｇｒｏｕｐｔ， 调节变量包

括高管薪酬 （ＣＥＯＰａｉｄＳｉｇｎｓｔ）、 企业所在地区市场化

进 程 水 平 （ Ｆａｎｇａｎｇ ）、 核 心 岗 位 高 管 性 别

（ＣＧｅｎｄｅｒ）。 具体定义参见表 ２。

四、 实证结果及分析

（一） 描述性统计

表 ３ 报告了样本主要变量的描述性统计。 企业女

性高管占比均值为 ０ １５４， 说明我国上市公司女性高

管占比较低， 这与瑞信研究部公布的中国女性高管的

占比现状是一致的， 而本文的研究正是致力于改变这

一现状进而促进男女平等， 体现了研究意义之所在。
４６
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Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ 均值为 ０ ３４５， 说明在业绩预告样本中， 有

３４ ５％为自愿披露， 这符合我国半强制性预告制度的现

实。 Ｅｒｒｏｒ、 Ｗｉｄｔｈ 在分布上均存在较大差异， 这为研究

女性高管如何影响业绩预告质量提供了潜在的可行性。

表 ３ 主要变量描述性统计

变量 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

Ｅｒｒｏｒ ８ ７８０ ０ ４９５ ０ ９８２ ０ ００１ ６ ５６２

Ｗｉｄｔｈ ８ ７８０ ０ ４７７ ０ ５４１ ０ ０００ ３ １５９

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ ８ ７８０ ０ ３４５ ０ ４７５ ０ ０００ １ ０００

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ ８ ７８０ ０ １５４ ０ １５８ ０ ０００ １ ０００

ＯＷＮＣＯＮ ８ ７８０ １０ ４５９ １８ ３２８ ０ ７６５ １２９ ４

ＳＯＥ ８ ７８０ ０ ３４３ ０ ４７５ ０ ０００ １ ０００

Ｓｉｚｅ ８ ７８０ １３ １１９ ０ ９３１ １１ ２７０ １６ １６６

ＭＢ ８ ７８０ １ １８７ ０ ７９０ ０ １１７ １５ ７２５

Ｌｅｖ ８ ７８０ ０ ４４７ ０ ２３２ ０ ０５３ ０ ９８５

Ｏｐｉｃ＿ｒａｔｉｏ ８ ７８０ ０ ６９３ ０ ８５６ －３ ５５８ １ ６６２

Ｇｒｏｗｔｈ ８ ７８０ －０ ２０１ ４ ４７８ －１７ ８６８ １６ １８７

Ａｇｅ ８ ７８０ ２ ７１４ ０ ３８９ １ ６０９ ３ ４０１

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ ８ ７８０ ０ ３４５ ０ ４７５ ０ ０００ １ ０００

ＤＡＣＣ ８ ７８０ －０ ００４ ０ １０１ －０ ３１８ ０ ３５３

Ｃａｓｈ ８ ７８０ ０ ０３７ ０ ０７６ －０ １８８ ０ ３３７

　 　 资料来源： 笔者通过 Ｓｔａｔａ 软件计算， 下同。

（二） 女性高管与业绩预告

为了检验女性高管对管理层业绩预告质量的影

响， 表 ４ 依据模型 １ 参照主流做法采用全样本数据进

行相应的回归分析， 结果如表中 Ｐａｎｅｌ Ａ 所示。 列

（１） ～ 列 （３） 对全变量从业绩预告的准确度、 业绩

预告的精确度以及业绩预告的自愿性分析， 发现女性

高管与业绩预告准确度指标 Ｅｒｒｏｒ 负相关 （ β ＝
－０ １２７）， 且结果在 ５％的水平上显著； 女性高管与

业绩预告精确度指标 Ｗｉｄｔｈ 负相关 （β ＝ －０ １１１）， 且

结果在 １％的水平上显著； 女性高管与业绩预告积极

性指标 Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ 正相关 （β ＝ ０ ５５６）， 且结果在 １％
的水平上显著。 这表明女性高管可以提高管理层业绩

预告质量。 由于自愿业绩预告上市公司自由裁量权更

大， 所以表 ４ 列 （４）、 列 （５） 选取自愿业绩预告公

司的披露质量作为研究对象进行了检验， 得出了一致

结论。 其中， 有关业绩预告积极性的研究， 由于创业

板 ２０１２ 年后为全强制业绩预告披露要求 （周楷唐等，
２０１７［１１］）、 中小板上市公司从 ２００７ 年起执行强制性

预告制度 （宋云玲和罗玫， ２０１７［１２］ ）， 故表 ４ 列

（６） 删除创业板和中小板样本， 仅用主板样本进行

了检验。 研究显示女性高管与业绩预告积极性指标

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ 显著正相关 （β＝ ０ ７４４）， 进一步表明女性

高管可以提高管理层业绩预告积极性。
此外， ＶＩＦ 的检验结果也均小于临界值 １０， 表明

本文研究模型不存在明显的自相关问题。 综上表明，
女性高管能够改善管理层业绩预告质量， 与假说 １ 的

预期相一致。

表 ４ 女性高管比例与管理层业绩预告行为

变量

Ｐａｎｅｌ Ａ Ｐａｎｅｌ Ｂ

Ｅｒｒｏｒ
（１）

Ｗｉｄｔｈ
（２）

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
（３）

Ｅｒｒｏｒ
（４）

Ｗｉｄｔｈ
（５）

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
（６）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ
－０ １２７∗∗

（－２ １４）
－０ １１１∗∗∗

（－３ ３０）
０ ５５６∗∗∗

（３ １２）
－０ １９０∗∗

（－２ １６）
－０ ０８８∗∗

（－１ ９７）
０ ７４４∗

（１ ８８）

ＯＷＮＣＯＮ
－０ ００２∗∗∗

（－２ ８７）
－０ ００１
（－１ ４６）

－０ ００２
（－１ ３５）

－０ ００２∗∗

（－２ ４１）
－０ ００１
（－１ ５０）

－０ ００５
（－１ ３４）

ＳＯＥ
０ ０２８
（１ ０６）

－０ ００５
（－０ ３９）

－０ ０４７
（－０ ６６）

０ ０３７
（１ ０９）

０ ０１５
（０ ８７）

０ ２６４∗

（１ ８６）

ＳＩＺＥ ０ ０８６∗∗∗

（７ ５８）
０ ０６４∗∗∗

（１２ ０６）
０ １９２∗∗∗

（６ ３４）
０ ０９５∗∗∗

（６ ９４）
０ ０４７∗∗∗

（７ ６４）
０ ２５８∗∗∗

（４ ９２）

５６
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续前表

变量

Ｐａｎｅｌ Ａ Ｐａｎｅｌ Ｂ

Ｅｒｒｏｒ
（１）

Ｗｉｄｔｈ
（２）

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
（３）

Ｅｒｒｏｒ
（４）

Ｗｉｄｔｈ
（５）

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
（６）

ＭＢ
－０ １２９∗∗∗

（－７ ２５）
－０ １０４∗∗∗

（－１０ ５８）
０ ２６４∗∗∗

（５ ３８）
－０ １６４∗∗∗

（－６ ２０）
－０ ０７８∗∗∗

（－６ ９１）
－０ ０５４
（－０ ４８）

Ｌｅｖ ０ ８３５∗∗∗

（１１ ８５）
０ １８０∗∗∗

（５ １３）
－１ ９２０∗∗∗

（－１０ ０７）
１ ０３２∗∗∗

（１１ ８０）
０ ２１７∗∗∗

（５ １８）
－１ ８３３∗∗∗

（－５ ２５）

Ｏｐｉｃ＿ｒａｔｉｏ ０ １１１∗∗∗

（１０ ５３）
０ ０５７∗∗∗

（１１ ０８）
０ １９６∗∗∗

（４ ４３）
０ １１１∗∗∗

（９ ８３）
０ ０５２∗∗∗

（９ ８１）
０ ０１７
（０ ２９）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ ００１
（０ ３４）

－０ ０００
（－０ １８）

－０ ００９
（－１ ３８）

０ ００２
（０ ５５）

０ ０００
（０ １１）

－０ ０００
（－０ ０５）

Ａｇｅ ０ ０７９∗∗

（２ ２６）
－０ ０８１∗∗∗

（－４ １２）
－２ ５７４∗∗∗

（－２５ ４４）
０ ０３４
（０ ７９）

－０ ０９０∗∗∗

（－３ ９１）
０ １２０
（０ ２７）

Ｖｏｌｕｎｔａｒｙｓ
－０ ０８１∗∗∗

（－４ ３５）
０ ０７７∗∗∗

（６ ２９）

ＤＡＣＣ
－１ ４７８∗∗∗

（－６ ３８）
－０ ０９６
（－０ ９８）

４ ６１３∗∗∗

（１１ １９）
－１ ７３０∗∗∗

（－６ ４３）
－０ ２０１∗

（－１ ８１）
２ ４７７∗∗∗

（４ ２２）

Ｃａｓｈ
－１ ２３６∗∗∗

（－４ ５２）
０ ２４０∗

（１ ８８）
５ ６４７∗∗∗

（１０ ５４）
－１ ５１６∗∗∗

（－４ ６２）
０ ０５４
（０ ３６）

１ ７６１∗∗

（１ ９７）

＿ｃｏｎｓ
－０ ３５５∗

（－１ ８４）
－０ ０３２
（－０ ３４）

４ ０８７∗∗∗

（８ ７２）
－０ ３６８
（－１ ５５）

０ １５６
（１ ３９）

－５ ０２４∗∗∗

（－３ ２７）
Ｙｅａｒ＆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｎ ８ ７８０ ８ ７８０ ８ ７８０ ５ ７５１ ５ ７５１ ３ ８４６

Ａｄｊ Ｒ２ ０ １６３ ０ １５４ ０ ２８２ ０ １５４ ０ １１１ ０ ０９１

ＶＩＦ ２ ６１ ２ ６１ ５ ２１ ２ ４６ ２ ４６ ６ ３１

　 　 注： 括号内为基于稳健标准误修正的 ｔ 值， ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著。 下同。

（三） 企业内部寻租动机、 外部治理环境以及核

心岗位高管性别的影响

在上述研究发现的基础上， 接下来本文分别从内

部寻租动机、 外部治理环境以及核心岗位高管性别特

征出发， 进行了一系列异质性检验。
表 ５ 列示了企业内部寻租动机对女性高管与业绩

预告披露质量关系的影响， 删除调节变量缺失样本

１ ４７４个， 本组检验最终获得 ７ ３０６ 个公司－年度样本。
列 （１）、 列 （２） 采用单变量分析检验， Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ ×

ＣＥＯＰａｉｄＳｉｇｎｓ 的相关系数分别为 ０ ６６２、 ０ ３０９； 列

（３）、 列 （４） 采用多变量分析， 结果与列 （１）、 列

（２） 基本一致， 分别为 ０ ６０７、 ０ ２９０， 并且均在 １％
的水平上显著； 列 （５）、 列 （６） 采用自愿性样本进

行分析， 结果与列 （１）、 列 （２） 基本一致， 分别为

０ ７０８、 ０ ３４８， 并且均在 １％的水平上显著。 这说明

当内部寻租动机较强时， 企业的女性高管更可能提高

业绩预告的准确度和精确度①。

表 ５ 高管薪酬管制的影响

变量
Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ
－０ ８３９∗∗∗

（－４ １６）
－０ ４３３∗∗∗

（－３ ９６）
－０ ６１９∗∗∗

（－３ ２４）
－０ ３７６∗∗∗

（－３ ５４）
－０ ７１６∗∗∗

（－３ ２５）
－０ ３８７∗∗∗

（－３ ３１）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ×ＣＥＯＰａｉｄＳｉｇｎｓ
０ ６６２∗∗∗

（３ １２）
０ ３０９∗∗∗

（２ ６９）
０ ６０７∗∗∗

（３ ０１）
０ ２９０∗∗∗

（２ ６０）
０ ７０８∗∗∗

（２ ９３）
０ ３４８∗∗∗

（２ ７６）

ＣＥＯＰａｉｄＳｉｇｎｓ
－０ ２０８∗∗∗

（－３ ３３）
－０ ０５４∗

（－１ ７１）
－０ ０９５
（－１ ６２）

－０ ０７７∗∗

（－２ ４６）
－０ １００
（－１ ４６）

－０ ０７８∗∗

（－２ ２３）
控制变量和截距项 ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

６６

① 参考刘慧龙 （２０１７） ［５２］ 、 罗宏等 （２０１６） ［５３］的做法， 选取上市公司薪酬最高的前三位高管薪酬作为高管薪酬衡量指标进行稳健型检验， 检

验结果与表 ５ 基本一致。
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续前表

变量
Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｙｅａｒ＆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｎ ７ ３０６ ７ ３０６ ７ ３０６ ７ ３０６ ４ ５７１ ４ ５７１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ０６５ ０ ０９４ ０ １６７ ０ １６０ ０ １６３ ０ １１０

　 　 表 ６ 列示了企业外部治理环境对女性高管比例与

业绩预告质量关系的影响。 列 （１）、 列 （２） 为单变

量检验， Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ × Ｆａｎｇａｎｇ 的回归系数分别为

０ ０７０、 ０ ０４４， 分别在 ５％的水平上显著； 列 （３）、
列 （４） 的多变量检验结果与列 （１）、 列 （２） 一

致， 分别为 ０ ０５９、 ０ ０３０， 均在 １０％的水平上显著；
列 （５）、 列 （６） 采用自愿性样本进行分析， 结果与

列 （１）、 列 （２） 基本一致， 分别为 ０ ０４０、 ０ ０４０。
研究表明在外部治理环境差的地区， 女性高管对管理

层业绩预告精确度和准确度的改善作用更为明显。

表 ６ 企业所在地区市场化进程的影响

变量
Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ
－０ ９１０∗∗∗

（－３ ０２）
－０ ５２５∗∗∗

（－３ ４７）
－０ ６１１∗∗

（－２ １１）
－０ ３５６∗∗

（－２ ４０）
－０ ５０８
（－１ ３９）

－０ ４０２∗∗

（－２ ２７）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ×Ｆａｎｇａｎｇ
０ ０７０∗∗

（２ ００）
０ ０４４∗∗

（２ ４１）
０ ０５９∗

（１ ７８）
０ ０３０∗

（１ ６９）
０ ０４０
（０ ９１）

０ ０４０∗

（１ ８３）

Ｆａｎｇａｎｇ
－０ ０３３∗∗∗

（－３ ５７）
０ ００４
（０ ８６）

－０ ０１０
（－１ １５）

－０ ００３
（－０ ５５）

－０ ００６
（－０ ４９）

－０ ００２
（－０ ３７）

控制变量和截距项 ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｙｅａｒ ＆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｎ ８ ７８０ ８ ７８０ ８ ７８０ ８ ７８０ ５ ７５１ ５ ７５１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ０６０ ０ ０９４ ０ １６３ ０ １５４ ０ １５５ ０ １１１

　 　 表 ７ 列示了企业董事长或者 ＣＥＯ 为女性对女性

高管比例与业绩预告质量关系的影响， 删除调节变量

缺失样本 １５ 个， 本组检验最终获得 ８ ７６５ 个公司－年度

样本。 列 （１）、 列 （２） 为单变量检验， Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ×
ＣＧｅｎｄｅｒ 的回归系数分别 为 － ０ ２７７、 －０ １５２； 列

（３）、 列 （４） 的多变量检验结果与列 （１）、 列 （２）

一致， 分别为 － ０ ３２４、 － ０ １６１； 列 （ ５）、 列 （ ６）
采用自愿性样本进行分析， 检验结果与列 （１）、 列

（２） 基本一致， 分别为－０ ４８７、 －０ ２１４。 研究表明

当公司董事长或者 ＣＥＯ 为女性时， 女性高管对管理

层业绩预告精确度和准确度的改善作用更为明显。

表 ７ 核心岗位高管性别的影响

变量
Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ Ｅｒｒｏｒ Ｗｉｄｔｈ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ
－０ ３１６∗∗∗

（－４ ３７）
－０ １２６∗∗∗

（－３ １９）
－０ ０９３
（－１ ３５）

－０ ０７６∗

（－１ ９６）
－０ １４２
（－１ ４０）

－０ ０４９
（－０ ９５）

Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ×ＣＧｅｎｄｅｒ
－０ ２７７∗

（－１ ８４）
－０ １５２∗

（－１ ７２）
－０ ３２４∗∗

（－２ ２４）
－０ １６１∗

（－１ ８９）
－０ ４８７∗∗

（－２ ３８）
－０ ２１４∗∗

（－１ ９９）

ＣＧｅｎｄｅｒ
０ ０２８
（０ ５１）

－０ ０２０
（－０ ６９）

０ ０５８
（１ １４）

－０ ０１７
（－０ ５８）

０ ０９７
（１ ３４）

－０ ００４
（－０ １２）

控制变量和截距项 ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｙｅａｒ＆ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃｏｎｔｒｏｌ

Ｎ ８ ７６５ ８ ７６５ ８ ７６５ ８ ７６５ ５ ７４１ ５ ７４１

Ａｄｊ Ｒ２ ０ ０５９ ０ ０９４ ０ １６２ ０ １５６ ０ １５５ ０ １１３

７６
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（四） 稳健型检验

１ 内生性问题。
为了控制可能存在的由于遗漏变量和互为因果导

致的内生性问题， 采用两阶段最小二乘法对模型

（１） 重新进行回归分析。 我们把企业所在行业和年

份的女性高管占比均值 Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ＿ｍｅａｎＩＹｔ 作为工具

变量。 在控制了可能的内生性问题后， 本文的结论依

然可靠。
２ 自变量替代变量。
由于 Ｇｕｌ 等 （２０１１） ［２０］在对女性高管检验时， 采

用女性高管占比 （Ｆｅｍａｌｅｒａｔｅ）、 数量 （Ｆｅｍａｌｅｎｕｍ）
进行双重检验， 现采用女性高管数量 （Ｆｅｍａｌｅｎｕｍ）
进行稳健型检验， 研究结果与表 ４ 的结果基本一致，
支持了本文研究假说 １。

五、 结论及政策建议

伴随 ２０１７ 年 １２ 月业绩预告公示格式指引规范

化的实施， 交易所对业绩预告的管控越发规范。 在

此背景下， 本文研究女性高管对公司业绩预告这一

前瞻性信息的影响， 研究发现： 女性高管有助于提

高企业的管理层业绩预告质量， 具体包括业绩预告

的准确度、 业绩预告的精确度以及业绩预告的积极

性。 进一步， 本文进行异质性分析， 发现在内部寻

租动机较强的企业， 或外部治理环境较差的企业，
或核心岗位高管性别为女性的企业， 女性高管对业

绩预告准确度和精确度的提高作用更为明显。 本文

不仅丰富了女性高管的相关研究， 拓展了业绩预告

分析的文献， 也对提高上市公司质量的监管机制具

有重要启示。
在实践层面， 考虑到现有业绩预告消极披露或虚

假披露的违规成本较低， 本文建议监管层加强对业绩

预告违规披露的监管， 如对非积极披露的公司开展问

询， 加大对违规披露的处罚力度等。 值得注意的是，
本文也存在一定的局限： 由于本文仅将研究对象集中

在业绩预告的最终结果， 对业绩预告变动和修正的情

况关注不够， 故在此基础上仅关注了业绩预告的数字

信息， 对文本信息的关注有所不足。 因此， 后续的研

究可以基于文本分析的视角继续关注女性高管对业绩

预告信息披露的影响， 以帮助我们就相关问题获得更

加全面、 可靠的认识。

参考文献
［１］ 宋云玲， 李志文， 纪新伟． 从业绩预告违规看中国证券监管的处罚效果 ［Ｊ］ 金融研究， ２０１１ （６）： １３６－１４９．
［２］ 李小荣， 刘行． ＣＥＯ ｖｓ ＣＦＯ： 性别与股价崩盘风险 ［Ｊ］ 世界经济， ２０１２ （１２）： １０２－１２９．
［３］ Ｆｒａｎｃｉｓ Ｂ， Ｈａｓａｎ Ｂ， Ｑｉａｎｇ Ｉ Ａｒｅ Ｆｅｍａｌｅ ＣＥＯｓ Ｌｅｓｓ Ｔａｘ Ａｇｇｒｅｓｓｉｖｅ？ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｔａｘ Ａｇｇｒｅｓｓｉｖｅｎｅｓｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｔａｘａｔｉｏｎ Ａｓｓｏｃｉａ⁃

ｔｉｏｎ， ２０１４， ３６ （２）： １７１－２０２．
［４］ Ｆａｃｃｉｏ Ｍ， Ｍａｒｃｈｉｃａ Ｍ， Ｍｕｒａ Ｒ ＣＥＯ Ｇｅｎｄｅｒ， Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｒｉｓｋ⁃ｔａｋｉｎｇ， ａｎｄ ｔｈｅ Ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｏｆ Ｃａｐｉｔａｌ Ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｅ，

２０１６， ３９ （８）： １９３－２０９．
［５］ 罗玫， 宋云玲． 中国股市的业绩预告可信吗 ［Ｊ］ 金融研究， ２０１２ （９）： １６８－１８０．
［６］ Ｈｕａｎｇ Ｘ， Ｌｉ Ｘ， Ｔｓｅ Ｓ Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ ａ Ｍｉｘｅｄ Ａｐｐｒｏａｃｈ ｔｏｗａｒｄ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｆｏｒｅｃａｓｔｓ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ Ｆｉ⁃

ｎａｎｃｅ ａｎｄ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ， ２０１８， ４５： ３１９－３５１．
［７］ 李晓溪， 饶品贵， 岳衡． 年报问询函与管理层业绩预告 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１９ （８）： １７３－１９２．
［８］ Ａｎｉｌｏｗｓｋｉ Ｃ， Ｆｅｎｇ Ｍ， Ｓｋｉｎｎｅｒ Ｄ Ｊ Ｄｏｅｓ Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｇｕｉｄａｎｃｅ Ａｆｆｅｃｔ Ｍａｒｋｅｔ Ｒｅｔｕｒｎｓ？ Ｔｈｅ Ｎａｔｕｒｅ ａｎｄ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ Ｃｏｎｔｅｎｔ ｏｆ Ａｇｇｒｅｇａｔｅ Ｅａｒｎｉｎｇｓ

Ｇｕｉｄａｎｃｅ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００７， ４４： ３６－６３．
［９］ 孙坚强， 吴灏， 蔡玉梅． 通胀预期是否对意外盈余做出反应 ［Ｊ］ 经济研究， ２０１８ （５）： １６１－１７４．
［１０］ 刘慧芬， 王华． 竞争环境、 政策不确定性与自愿性信息披露 ［Ｊ］ 经济管理， ２０１５ （１１）： １４５－１５５．
［１１］ 周楷唐， 姜舒舒， 麻志明． 政治不确定性与管理层自愿业绩预测 ［Ｊ］ 会计研究， ２０１７ （１０）： ６５－７０．
［１２］ 宋云玲， 罗玫． 中小板公司的业绩预告质量问题 ［Ｊ］ 会计研究， ２０１７ （６）： ２４－３０．
［１３］ 袁振超， 岳衡， 谈文峰． 代理成本、 所有权性质与业绩预告精确度 ［Ｊ］ 南开管理评论， ２０１４ （３）： ４９－６１．
［１４］ 王玉涛， 段梦然． 企业战略影响管理层业绩预告行为吗 ［Ｊ］ 管理评论， ２０１９ （２）： ２００－２１３．
［１５］ 余怒涛， 李文文， 张伟， 张华玉． 大股东股权职业行为会影响管理层业绩预告吗 ［Ｊ］？ 投资研究， ２０２０ （４）： ４７－８１．
［１６］ Ｃｈｅｎｇ Ｑ， Ｌｕｏ Ｔ， Ｙｕｅ Ｈ Ｍａｎａｇｅｒｉａｌ Ｉｎｃｅｎｔｉｖｅｓ ａｎｄ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｆｏｒｅｃａｓｔ Ｐｒｅｃｉｓｉｏｎ ［Ｊ］ Ｔｈｅ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， ８８： １５７５－１６０２．
［１７］ 鲁桂华， 张静， 刘保良． 中国上市公司自愿性积极业绩预告： 利公还是利私———基于大股东减持的经验证据 ［ Ｊ］  南开管理评论，

２０１７ （２）： １３３－１４３．
［１８］ 钱爱民． 股权质押与信息披露策略 ［Ｊ］ 会计研究， ２０１８ （１２）： ３４－４０．
［１９］ 王允英， 彭正银， 高敬忠． 投资者注意力与管理层业绩预告择机—积极监督抑或过度压力 ［Ｊ］ 经济管理， ２０１９ （２）： １３９－１５５．
［２０］ Ｇｕｌ Ｆ Ａ， Ｓｒｉｎｉｄｈｉ Ｂ， Ｎｇ Ａ Ｃ Ｄｏｅｓ Ｂｏａｒｄ Ｇｅｎｄｅｒ Ｄｉｖｅｒｓｉｔｙ Ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｖｅｎｅｓｓ ｏｆ Ｓｔｏｃｋ Ｐｒｉｃｅｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍ⁃

８６



　 ２０２２ 年第 ６ 期 ·财务与会计·

ｉｃｓ， ２０１１， ５１ （３）： ３１４－３３８．
［２１］ Ｈｕａｎｇ Ｊ Ｋ， Ｋｉｓｇｅｎ Ｄ Ｇｅｎｄｅｒ ａｎｄ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｅ： Ａｒｅ Ｍａｌｅ Ｅｘｅｃｕｔｉｖｅｓ Ｏｖｅｒｃｏｎｆｉｄｅｎｔ Ｒｅｌａｔｉｖｅ ｔｏ Ｆｅｍａｌｅ Ｅｘｅｃｕｔｉｖｅｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ ｆｉｎａｎｃｉａｌ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１３， １０８ （３）： ８２２－８３９．
［２２］ Ｋｈａｎ Ｗ， Ｖｉｅｉｔｏ Ｐ ＣＥＯ Ｇｅｎｄｅｒ ａｎｄ Ｆｉｒｍ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ａｎｄ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ， ２０１３， ６７ （５）： ５５－６６．
［２３］ Ｂａｒｂｅｒ Ｂ Ｍ， Ｏｄｅａｎ Ｔ Ｂｏｙｓ Ｗｉｌｌ Ｂｅ Ｂｏｙｓ： Ｇｅｎｄｅｒ， Ｏｖｅｒｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ， ａｎｄ Ｃｏｍｍｏｎ Ｓｔｏｃｋ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ［ Ｊ］  Ｔｈｅ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２００１， １１６ （１）： ２６１－２９２．
［２４］ 李世刚． 女性高管、 过度投资与企业价值———来自中国资本市场经验数据 ［Ｊ］ 经济管理， ２０１３ （７）： ７４－８４．
［２５］ Ｌｅｖｉ Ｍ， Ｌｉ Ｋ， Ｚｈａｎｇ Ｆ Ｄｉｒｅｃｔｏｒ Ｇｅｎｄｅｒ ａｎｄ Ｍｅｒｇｅｒｓ ａｎｄ Ａｃｑｕｉｓｉｔｉｏｎｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１４， ２８ （１０）： １８５－２００．
［２６］ 孙亮， 周琳． 女性董事、 过度投资与绩效波动———基于谨慎性视角的研究 ［Ｊ］ 管理评论， ２０１６ （７）： １６５－１７８．
［２７］ Ｂｏｓｔｊａｎｃｉｃ Ｅ Ｊｏｂ Ｓａｔｉｓｆａｃｔｉｏｎ， Ｌｉｆｅ Ｏｒｉｅｎｔａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｐｅｒｃｅｐｔｉｏｎ ｏｆ Ｆａｍｉｌｙ Ｒｏｌｅ—Ｃｏｍｐａｒｉｓｏｎ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｗｏｍｅｎ Ｅｍｐｌｏｙｅｄ ｉｎ Ｐｕｂｌｉｃ Ｓｅｃｔｏｒ ａｎｄ ｉｎ

Ｅｃｏｎｏｍｙ ［Ｊ］ Ｃｈｅｍｉｃａｌ Ｅｎｇｉｎｅｅｒｉｎｇ Ｊｏｕｒｎａｌ， ２０１０， １６３ （３）： ９８９－１１１０．
［２８］ Ｇｒｏｖｅｓ Ｋ Ｇｅｎｄｅｒ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｉｎ Ｓｏｃｉａｌ ａｎｄ Ｅｍｏｔｉｏｎａｌ Ｓｋｉｌｌｓ ａｎｄ Ｃｈａｒｉｓｍａｔｉｃ Ｌｅａｄｅｒｓｈｉｐ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｌｅａｄｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ，

２００５， １１ （３）： ３０－４６．
［２９］ Ｅａｇｌｙ Ａ， Ｄｉｅｋｍａｎ Ａ， Ｊｏｈａｎｎｅｓｅｎ Ｍ Ｇｅｎｄｅｒ Ｇａｐｓ ｉｎ Ｓｏｃｉｏｐｏｌｉｔｉｃａｌ Ａｔｔｉｔｕｄｅｓ： Ａ Ｓｏｃｉａｌ Ｐｓｙｃｈｏｌｏｇｉｃａｌ Ａｎａｌｙｓｉｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｐｅｒｓｏｎａｌｉｔｙ ａｎｄ Ｓｏ⁃

ｃｉａｌ Ｐｓｙｃｈｏｌｏｇｙ， ２００４， ８７ （６）： ７９６－８１６．
［３０］ Ｍａｎｎｅｒ Ｍ Ｈ Ｔｈｅ Ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ＣＥＯ Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃｓ ｏｎ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｓｏｃｉａｌ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ Ｅｔｈｉｃｓ， ２０１０， ９３： ５３－７２．
［３１］ 曾春影， 茅宁． 女性 ＣＥＯ 与企业捐赠—基于利他视角的实证研究 ［Ｊ］ 经济管理， ２０１８ （１）： １２３－１３９．
［３２］ Ａｂｏｏｄｙ Ｄ， Ｋａｓｚｎｉｋ Ｒ ＣＥＯ Ｓｔｏｃｋ Ｏｐｔｉｏｎ Ａｗａｒｄｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｔｉｍｉｎｇ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｖｏｌｕｎｔａｒｙ Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅｓ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２０００， ２９： ７３－１００．
［３３］ Ｈａｍｂｒｉｃｋ Ｄ Ｃ， Ｍｓａｏｎ Ｐ Ａ Ｕｐｐｅｒ Ｅｃｈｅｌｏｎｓ： Ｔｈｅ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ ａｓ ａ Ｒｅｆｌｅｃｔｉｏｎ ｏｆ Ｉｔｓ Ｔｏｐ Ｍａｎａｇｅｒ ［Ｊ］ Ａｃａｄｅｍｙ ｏｆ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｒｅｖｉｅｗ， １９８４， ９

（２）： １９３－２０６．
［３４］ 章卫东， 黄一松， 李斯蕾， 鄢翔． 信息不对称、 研发支出与关联股东认购定向增发股份———来自中国证券市场的经验数据 ［ Ｊ］  会计

研究， ２０１７ （１）： ６８－７４， ９６．
［３５］ 王士红． 所有权性质、 高管背景特征与企业社会责任披露———基于中国上市公司的数据 ［Ｊ］ 会计研究， ２０１６ （１１）： ５３－６０， ９６．
［３６］ 陈骏， 徐捍军． 企业寻租如何影响盈余管理 ［Ｊ］ 中国工业经济， ２０１９ （１２）： １７１－１８８．
［３７］ Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ Ｓ， Ｌａｅｖｅｎ Ｌ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ｐｒｏｐｅｒｔｙ ｒｉｇｈｔｓ， ａｎｄ ｇｒｏｗｔｈ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００３， ５８ （６）： ２４０１－２４３６．
［３８］ Ｂｅｂｃｈｕｋ Ｌ Ａ， Ｊｅｓｓｅ Ｍ， Ｄａｖｉｄ Ｗ Ｍａｎａｇｅｒｉａｌ Ｐｏｗｅｒ ａｎｄ Ｒｅｎｔ Ｅｘｔｒａｃｔｉｏｎ ｉｎ ｔｈｅ Ｄｅｓｉｇｎ ｏｆ Ｅｘｅｃｕｔｉｖｅ Ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ［Ａ］ Ｐｈ． Ｄ Ｄｉｓｓｅｒｔａｔｉｏｎ， Ｕｎｉ⁃

ｖｅｒｓｉｔｙ ｏｆ Ｃｈｉｃａｇｏ Ｌａｗ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００２．
［３９］ Ｌｏｕｒｅｉｒｏ Ｇ Ｒ， Ｍａｋｈｉｊａ Ａ Ｋ， Ｚｈａｎｇ Ｄ Ｔｈｅ Ｒｕｓｅ ｏｆ ａ Ｏｎｅ⁃ｄｏｌｌａｒ ＣＥＯ Ｓａｌａｒｙ ［Ｒ］ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， Ｓｏｃｉａｌ Ｓｃｉｅｎｃｅ Ｅｌｅｃｔｒｏｎｉｃ Ｐｕｂｌｉｓｈｉｎｇ， ２０１０．
［４０］ Ｌｏｕｒｅｉｒｏ Ｇ Ｒ， Ｍａｋｈｉｊａ Ａ Ｋ， Ｚｈａｎｇ Ｄ Ｗｈｙ Ｄｏ Ｓｏｍｅ ＣＥＯｓ Ｗｏｒｋ ｆｏｒ ａ Ｏｎｅ⁃ｄｏｌｌａｒｙ Ｓａｌａｒｙ ［Ｒ］． Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， ＳＳＲＮ Ｅｌｅｃｔｒｏｎｉｃ Ｊｏｕｒｎａｌ， ２０１１．
［４１］ 唐松， 孙铮． 政治关联、 高管薪酬与企业未来经营绩效 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１４ （５）： ９３－１０５．
［４２］ 李延喜， 陈克兢， 姚宏， 刘伶． 基于地区差异视角的外部治理环境与盈余管理关系研究—兼论公司治理的替代保护作用 ［ Ｊ］  南开管

理评论， ２０１２ （４）： ８９－１００．
［４３］ 杨兴全， 张丽平， 吴昊旻． 市场化进程、 管理层权力与公司现金持有 ［Ｊ］ 南开管理评论， ２０１４ （２）： ３４－４５．
［４４］ 周泽将， 李鼎． 轻资产运营对企业投入的影响研究： 以中国上市公司为例 ［Ｊ］ 管理评论， ２０１９ （６）： ９１－１０１．
［４５］ Ａｄａｍｓ Ｒ， Ｆｅｒｒｅｉｒａ Ｄ Ｗｏｍｅｎ ｉｎ ｔｈｅ Ｂｏａｒｄｒｏｏｍ ａｎｄ Ｔｈｅｉｒ Ｉｍｐａｃｔ ｏｎ Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ ａｎｄ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００９，

９４： ２９１－３０９．
［４６］ Ｈｏｕｓｔｏｎ Ｊ Ｆ， Ｌｉｎ Ｃ， Ｌｉｕ Ｓ Ｌｉｔｉｇａｔｉｏｎ Ｒｉｓｋ ａｎｄ Ｖｏｌｕｎｔａｒｙ Ｄｉｓｃｌｏｓｕｒｅ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｌｅｇａｌ Ｃｈａｎｇｅｓ ［ Ｊ］  Ｔｈｅ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１９， ９４

（５）： ２４７－２７２．
［４７］ Ｇｒａｈａｍ Ｊ Ｒ， Ｈａｒｖｅｙ Ｃ Ｒ， Ｒａｊｇｏｐａ Ｓ Ｔｈｅ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｉｍｐｌｉｃａｔｉｏｎｓ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｒｅｐｏｒｔｉｎｇ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２００５， （４０）： ３－７３．
［４８］ Ｃａｓｓｅｌｌ Ｃ Ａ， Ｄｒｅｈｅｒ Ｌ Ｍ， Ｍｙｅｒｓ Ｌ Ａ Ｒｅｖｉｅｗｉｎｇ ｔｈｅ ＳＥＣｓ Ｒｅｖｉｅｗ Ｐｒｏｃｅｓｓ： １０Ｋ Ｃｏｍｍｅｎｔ Ｌｅｔｔｅｒｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｃｏｓｔ ｏｆ Ｒｅｍｅｄｉａｔｉｏｎ ［Ｊ］ Ｔｈｅ Ａｃｃｏｕｎｔ⁃

ｉｎｇ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， ８８： １８７５－１９０８．
［４９］ Ａｊｉｎｋｙａ Ｂ， Ｂｈｏｊｒａｊ Ｓ， Ｓｅｎｇｕｐｔａ Ｐ Ｔｈｅ Ａｓｓｏｃｉａｔｉｏｎ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｏｕｔｓｉｄｅ Ｄｉｒｅｃｔｏｒｓ， Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ Ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｐｒｏｐｅｒｔｉｅｓ ｏｆ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｅａｒｎｉｎｇｓ

Ｆｏｒｅｃａｓｔｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｒｅｓｅａｒｃｈ， ２００５， ４３： ３４３－３７６．
［５０］ Ｌｉ Ｙ， Ｚｈａｎｇ Ｌ Ｓｈｏｒｔ Ｓｅｌｌｉｎｇ Ｐｒｅｓｓｕｒｅ， Ｓｔｏｃｋ Ｐｒｉｃｅ Ｂｅｈａｖｉｏｒ ａｎｄ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｆｏｒｅｃａｓｔ Ｐｒｅｃｉｓｉｏｎ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ａ Ｎａｔｕｒａｌ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ ［Ｊ］ ． Ｊｏｕｒ⁃

ｎａｌ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｒｅｓｅａｒｃｈ， ２０１５， ５３： ７９－１１７．
［５１］ 赵永亮， 刘德学． 市场歧视、 区际边界效应与经济增长 ［Ｊ］ 中国工业经济， ２００８ （１２）： ２７－３７．
［５２］ 刘慧龙  控制链长度与高管薪酬契约 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１７ （３）： ９５－１１２．
［５３］ 罗宏， 曾永良， 宛玲羽． 薪酬攀比、 盈余管理与高管薪酬操纵 ［Ｊ］ 南开管理评论， ２０１６ （２）： １９－３１．

（学术顾问： 梁上坤， 责任编辑： 张安平）

９６



·财务与会计· 　 ２０２２ 年第 ６ 期

　
［收稿日期］ 　 ２０２１－１０－０６

［作者简介］ 　 张博雅， 女， ２００１ 年 ７ 月生， 中央财经大学统计与数学学院学生， 研究方向为宏观经济统计分析、 应用统计分析； 唐大鹏，

男， １９８５ 年 ４ 月生， 东北财经大学会计学院 ／ 中国内部控制研究中心教授， 博士生导师组成员， 研究方向为公共风险与财政

管理、 企业风险与内部控制； 刘翌晨， 男， １９９６ 年 ７ 月生， 东北财经大学会计学院 ／ 中国内部控制研究中心博士研究生， 研

究方向为绿色创新与内部控制。 本文通讯作者为刘翌晨， 联系方式为 ｌｉｕｙｉｃｈｅｎ＿ｄｕｆｅ＠ １６３ ｃｏｍ。

［基金项目］ 　 国家自然科学基金青年项目 “差异模式下社保基金市场化投资研究： 风险测度方法与风险控制机制” （项目编号：

７１６０２０２２）； 国家社会科学基金项目一般项目 “基于政府公信力视角的公共养老保险基金投资绩效评价及相关信息披露研究”

（项目编号： １８ＢＧ１０６２）； 辽宁省教育厅科学研究项目面上项目 “公共教育投资、 高等教育公共品配置与企业技术创新” （项

目编号： ＬＪＫＲ０４５０）。

感谢匿名评审人提出的修改建议， 笔者已做了相应修改， 本文文责自负。

物流标准化是否促进了企业分工？
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［摘　 要］ 物流标准化试点制度是政府针对流通领域出台的标准引领， 属于流通领域的软件建

设。 本文以 ２００９—２０１８ 年中国 Ａ 股上市公司为研究样本， 利用物流标准化试点建设这一准自然实验，
实证检验了物流标准化对企业分工的影响。 研究发现， 物流标准化建设显著促进了企业分工水平的提

升。 机制检验发现， 物流标准化对企业专业化分工的推动作用主要通过扩大企业对于供应商和客户的

选择范围， 降低企业所面临的外部交易成本而实现。 进一步分析发现， 在物流成本较高的行业、 交通

基础设施建设水平和市场化程度较高的地区、 内部组织成本较高的企业中， 物流标准化对企业分工水

平的提升效果更加显著。 本文结果表明， 政府针对流通体系的软件建设能够有效降低外部交易成本，
推动分工深化， 对中国构建新发展格局具有重大的现实意义。
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一、 引言

构建国内大循环为主、 双循环相互促进新发展格

局的核心是循环， 位于不同空间内的经济循环离不开

现代流通体系的建设和完善。 中央财经委员会第八次

会议指出， 要统筹推进现代流通体系硬件和软件建

设①。 可见， 流通体系建设可分 “硬件建设” 和

“软件建设” 两个维度， 其中 “硬件建设” 主要包括

高速公路、 高速铁路等交通基础设施建设， 而 “软
件建设” 则主要包括流通领域制度规范和相关标准。
物流标准化试点建设则是中国政府在流通领域的一项

战略性制度安排， 旨在提高流通效率、 降低物流成

本、 打造高水平现代供应链 （王雄元和谭建华，
２０１９［１］）。 事实上， 物流标准化试点建设已经取得一

定的进展， 《中国物流标准化发展监测分析报告

（２０１７ 年） 》 指出， 截至 ２０１７ 年年底， 已完成试点

建设的城市社会物流总费用占 ＧＤＰ 的比重平均持续

下降 ０ ５％； 较试点开展前， 试点城市内各类企业平

均物流成本占主营业务收入的比重下降 ３１ ６％， 平

均货损率下降 ６１ ４％， 平均装卸搬运单位成本下降

５９ ０％， 平均车辆周转效率提高 １ １７ 倍， 平均装卸

工时效率提高 ２４ 倍。 因此， 物流标准化试点建设有

助于推动区域内供应链体系协调发展， 符合构建现代

流通体系的时代要求。
已有研究围绕物流标准化的含义和经济后果进行

了多方面的探讨。 有研究指出， 物流标准化是对运

输、 装卸、 包装、 储存、 信息管理等物流活动有关标

准的总称 （李松庆， ２００３［２］； 张宝友等， ２０２０［３］ ），
有助于规范物流活动 （Ｌａｕ 和 Ｓｕ， ２０１６［４］ ）， 降低物

流成本 （ Ｉｓｌａｍ 和 Ｚｕｎｄｅｒ， ２０１４［５］； 叶萌和祝合良，
２０１８［６］）。 在物流标准化试点建设后， 有研究从微观

企业层面检验了物流标准化试点建设的经济后果。 王

雄元和谭建华 （２０１９） ［１］ 发现物流标准化通过降低物

流成本， 能够增强企业的投资能力。 Ｔａｎ 等 （２０２０ａ）［７］

发现物流标准化所带来的较低物流成本能够优化企业

供应链的资金流， 进而提升企业现金管理效率。 Ｔａｎ
等 （２０２０ｂ） ［８］发现物流标准化有助于提升企业经营

效率， 增加企业价值。 Ｔａｎ 等 （２０２２） ［９］ 发现物流标

准化通过增强产品市场竞争、 降低融资约束、 降低经

营风险， 进而促进企业创新。 但尚未有研究从企业分

工角度分析物流标准化试点建设所带来的物流成本降

低对供应链上各个企业节点之间协作关系的影响。 企

业分工是新制度经济学研究的核心问题， 也对打通供

应链各个环节、 畅通国民经济循环、 构建新发展格局

具有重大的现实意义。
交易成本理论认为， 企业和市场是两种相互替代

的资源配置方式， 交易成本是影响企业分工程度的关

键因素 （Ｃｏａｓｅ， １９３７［１０］； Ｗｉｌｌｉａｍｓｏｎ， １９７９［１１］）。 物

流标准化建设所带来的物流成本降低， 有助于提高企

业的市场可达性， 扩大企业对于交易对象的选择范

围。 此时， 企业在与交易对象进行契约谈判的过程中

具有较高的议价能力， 交易对象发生 “敲竹杠” 等

机会主义行为的可能性较低 （ＭｃＬａｒｅｎ， ２０００［１２］； 郑

辛迎等， ２０１４［１３］； 郝闻汉等， ２０２１［１４］ ）。 由于 “敲
竹杠” 等机会主义行为是企业所面临外部交易成本

的重要源泉之一 （Ｗｉｌｌｉａｍｓｏｎ， １９８５［１５］ ）， 因此物流

标准化具有降低企业所面临外部交易成本的经济功

能， 有助于提升企业分工水平。
本文利用物流标准化试点建设这一准自然实验，

采用多期双重差分模型为研究策略， 以 ２００９—２０１８
年 Ａ 股上市企业为研究对象， 考察了物流标准化对

企业分工水平的影响。 研究发现， 物流标准化建设显

著提升了企业分工水平。 该结果在经过分工水平其他

度量检验、 平行趋势检验、 倾向得分匹配检验、 安慰

剂检验等一系列稳健性检验后依然成立。 机制检验发

现， 物流标准化对企业专业化分工的推动作用主要通

过扩大企业对于产业链上供应商和客户的选择范围，
降低企业所面临的外部交易成本而实现。 进一步分析

发现， 在物流成本较高的行业、 交通基础设施建设水

平和市场化程度较高的地区、 内部组织成本较高的企

业中， 物流标准化对企业分工水平的提升效果更加显

著。 本文结果整体表明， 政府针对流通体系的 “软
件建设” ———物流标准化战略性制度安排， 能够有

效降低外部交易成本， 推动企业分工深化。
本文可能的研究贡献主要有如下三点。 第一， 揭

示了流通体系的 “软件建设” 对分工深化的作用机

制。 建设现代流通体系能够推动分工深化， 对构建新

发展格局具有重要意义， 其中流通体系建设可分

“硬件建设” 和 “软件建设” 两个维度。 已有研究

从流通体系的 “硬件建设” 维度考察了交通基础设

１７
① 参见 ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｇｏｖ ｃｎ ／ ｘｉｎｗｅｎ ／ ２０２０－０９ ／ ０９ ／ ｃｏｎｔｅｎｔ＿５５４２０４７ ｈｔｍ。
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施对企业分工的影响 （张学良， ２００９［１６］； 李超等，
２０２１［１７］）， 而物流标准化试点制度是政府针对流通领

域出台的标准引领， 属于流通领域的 “软件建设”。
因此， 全面分析物流标准化试点建设对企业分工水平

的影响对未来系统建设现代流通体系的方向能够产生

深远影响， 对中国构建新发展格局具有重大的现实意

义。 第二， 补充了关于企业边界影响因素， 尤其是制

度因素对企业边界影响的相关研究。 关于企业分工的

动因研究较多， 其中交易成本理论已得到大量经验证

据的支持。 近年来， 学者们加强了对制度环境 （Ｆａｎ
等， ２０１７［１８］； 战相岑等， ２０２１［１９］ ） 和具体制度因素

的考察。 其中， 具体制度因素主要包括 “营改增”
政策 （陈钊和王旸， ２０１６［２０］； 范子英和彭飞， ２０１７［２１］）、
税收优惠政策 （袁淳和盛誉， ２０２１［２２］）、 区域一体化

政策 （郝闻汉等， ２０２１［１４］ ）、 市场分割政策 （张婷

婷等， ２０２１［２３］ ） 等。 本文基于交易成本理论， 检验

了物流标准化试点建设这一制度因素对企业分工水平

的影响， 补充了作用于企业边界的影响因素相关

研究。第三， 为物流标准化试点建设的实施效果提供

了一定政策评估效果。 已有文献考察了物流标准化试

点建设对企业投资、 现金管理、 企业价值和企业创新

的影响， 但缺乏从企业分工角度探究物流标准化对企

业间协作关系的作用效果。 本文立足于交易成本视

角， 考察物流标准化试点建设对企业分工水平的影

响， 扩展了关于物流标准化试点建设的政策效果

评估。
本文后续安排如下： 第二部分介绍制度背景， 并

进行理论分析与假设提出； 第三部分介绍研究设计；
第四部分报告实证结果， 并进行稳健性检验； 第五部

分进一步分析； 最后得出结论并提出政策启示。

二、 制度背景、 理论分析与假设提出

（一） 制度背景

物流标准化是对运输、 装卸、 包装、 储存、 信息

管理等物流活动有关标准的总称， 包括制定、 发布和

实施有关物流技术和物流管理方面的标准， 统一整个

物流标准体系 （李松庆， ２００３［２］； 张宝友等， ２０２０［３］）。
深化物流标准化建设能够对物流活动加以规范， 保障

物流运作高效通畅， 在降低物流成本等方面发挥着至

关重要的作用 （ Ｉｓｌａｍ 和 Ｚｕｎｄｅｒ， ２０１４［５］； 叶萌和祝

合良， ２０１８［６］）。 中国于 ２０１４ 年启动了物流标准化试

点建设工作， 目前已在 ３２ 个城市先后开设了三批试

点。 具体而言， ２０１４ 年 １０ 月在北京、 上海和广州开展

了第一批试点城市建设， ２０１５ 年 ７ 月在京津冀、 长三

角以及珠三角的 １１ 个城市开展了第二批试点城市建

设， ２０１６ 年 ７ 月在遍布全国的 １８ 个城市开展了第三批

试点城市建设。 历次试点城市范围如表 １ 所示。

表 １ 历次物流标准化改革的试点城市范围

试点批次 试点城市
政策依据

政策名称 发文字号

第一批试点

（２０１４ 年 １０ 月）
上海、 北京、 广州

《财政部办公厅、 商务部办公厅、 国家标准委办公

室关于开展物流标准化试点有关问题的通知》
财办建 〔２０１４〕 ６４ 号

第二批试点

（２０１５ 年 ７ 月）
石家庄、 天津、 唐山、 杭州、 徐州、 南京、 芜

湖、 东莞、 肇庆、 佛山、 中山

《财政部办公厅、 商务部办公厅、 国家标准委办公

室关于做好 ２０１５ 年物流标准化试点工作的通知》
财办建 〔２０１５〕 ７３ 号

第三批试点

（２０１６ 年 ９ 月）

邯郸、 承德、 德州、 临沂、 淄博、 无锡、 合

肥、 马鞍山、 武汉、 黄石、 怀化、 常德、 贵

阳、 遵义、 南昌、 九江、 厦门、 三明

《财政部办公厅、 商务部办公厅、 国家标准委办公

室关于 ２０１６ 年开展物流标准化试点工作的通知》
财办建 〔２０１６〕 ８５ 号

　 　 资料来源： 依据财办建 〔２０１４〕 ６４ 号、 财办建 〔２０１５〕 ７３ 号、 财办建 〔２０１６〕 ８５ 号整理。

　 　 物流标准化试点建设工作明确要求， 加强托盘与

包装标准化、 物流配套设施设备标准化、 物流综合信

息服务平台标准化、 创新循环共用与绿色发展模式等

方面建设， 并要求监测城市物流运行成本， 反映试点

成效。 此外， 试点建设要求省级主管部门对试点城市

进行对口业务指导、 工作督导和绩效评价， 有助于促

使试点城市进一步落实国家有关政策并制定地方配套

支持政策。 且中央对试点城市也会进行财政资金支

持， 以改善物流标准化中的薄弱环节和重点领域建

设。 由此， 企业所在城市的流通环境将得以改善， 经

济系统运转过程中流通环节所要付出的成本将大幅降

低。 ２０１４ 年国务院印发的 《物流业发展中长期规划

（２０１４—２０２０） 》 将物流标准化建设上升到战略层

面， 明确了物流标准化建设的方向， 即完善物流标准

２７
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体系， 加大物流标准实施力度， 提升物流服务、 枢纽

和设施设备的标准化运作水平； ２０１６ 年商务部和国

家标准委印发了 《国内贸易流通标准化建设 “十三

五” 规划 （２０１６—２０２０） 》， 进一步构建了物流标准

体系的结构； ２０１９ 年国家发改委等部门发布 《关于

推动物流高质量发展促进形成强大国内市场的意

见》， 提出要加强物流标准在相关试点示范中的应

用， 提升物流标准化水平。 据 《中国物流标准化发

展监测分析报告 （２０１７ 年） 》 数据显示， 截至 ２０１７
年年底， 我国已完成试点建设的城市的社会物流总费

用占 ＧＤＰ 的比重平均持续下降 ０ ５％； 较试点开展

前， 试点城市内各类企业平均物流成本占主营业务收

入的比重下降 ３１ ６％， 平均货损率下降 ６１ ４％， 平

均装卸搬运单位成本下降 ５９ ０％， 平均车辆周转效

率提高 １ １７ 倍， 平均装卸工时效率提高 ２４ 倍。 以上

数据表明， 物流标准化试点建设有助于提高企业流通

效率， 降低企业物流成本。
（二） 理论分析与假设提出

交易成本理论认为， 企业和市场是两种相互替代

的资源配置方式， 交易成本是影响企业分工程度的关

键因素 （Ｃｏａｓｅ， １９３７［１０］； Ｗｉｌｌｉａｍｓｏｎ， １９７９［１１］）。 由

于人性中存在有限理性， 交易对象可能利用契约的不

完全性采取机会主义行为， 从而使企业面临被 “敲
竹杠” 的风险， 进而产生了外部交易成本 （Ｗｉｌｌｉａｍ⁃
ｓｏｎ， １９８５［１５］）。 若企业所面临的外部交易成本较高，
企业将倾向于以内部权威关系配置资源， 即进行纵向

一体化； 反之， 企业将倾向于与交易对象在市场内进

行交易， 即进行专业化分工 （Ｃｏａｓｅ， １９３７［１０］ ）。 因

此， 外部交易成本的降低有助于促进企业提升分工

水平。
物流标准化建设所带来的运输成本降低， 有助于

扩大企业对于交易对象的选择范围， 进而减少企业被

“敲竹杠” 的可能性， 具有降低企业所面临外部交易

成本的经济功能。 具体而言， 物流成本的降低有助于

提高企业的市场可达性 （张学良， ２０１２［２４］）， 促进企

业在更广阔的空间范围内选择数量更多、 质量更高的

交易对象 （Ｂｅｒｎａｒｄ 等， ２０１９［２５］ ）， 为企业分工的发

展提供有利条件 （杨小凯和黄有光， １９９９［２６］； 姜丕

军， ２０１０［２７］）。 一方面， 在企业所在城市被纳入物流

标准化试点之前， 长距离运输过程中的货损率较高、
装卸搬运成本较高、 车辆周转效率较低等因素导致企

业与交易对象之间的物流成本较高， 因而限制了企业

对于交易对象的空间选择范围。 另一方面， 在企业所

在城市参与物流标准化试点改革之后， 企业与交易对

象进行合作所耗费的物流成本明显降低， 企业对于交

易对象的选择范围得以扩大， 对近距离交易对象的依

赖程度也随之降低。
当企业对于交易对象有较大的选择范围时， 企

业在与交易对象进行契约谈判的过程中具有较高的

议价能力， 被 “敲竹杠” 的可能性较低 （袁淳等，
２０２１［２８］）。 一方面， 随着企业对交易对象的选择范围

扩大， 交易对象的市场势力下降， 有意愿维系与企业

的关系， 因此进行 “敲竹杠” 等机会主义行为的可

能性降低， 如供应商恶意提高原材料价格或客户恶意

压低产品价格的可能性降低。 另一方面， 即使交易对

象发生 “敲竹杠” 等机会主义行为， 企业也可选择

质量更高的交易对象加以代替 （Ｏｈａｎｉａｎ， １９９４［２９］ ）。
而当企业只能依赖于少量的交易对象进行交易时， 交

易对象具有较强的集中度， 其市场势力较强， 可能处

于垄断地位， 发生 “敲竹杠” 等机会主义行为的可

能性较大 （ＭａｃＤｏｎａｌｄ， １９８５［３０］； Ｃａｖｅｓ 和 Ｂｒａｄｂｕｒｄ，
１９８８［３１］）。 因此， 物流标准化对物流成本的降低扩大

了企业对于交易对象的选择范围， 提高了企业的议价

能力， 使企业受到交易对象 “敲竹杠” 等机会主义

行为的可能性大大减小。 由于 “敲竹杠” 等机会主

义行为是外部交易成本产生的重要源泉之一 （Ｗｉｌ⁃
ｌｉａｍｓｏｎ， １９８５［１５］）， 物流标准化能够降低企业所面临

的外部交易成本， 使企业更倾向于提升分工水平。 基

于以上分析， 提出假设 １：
Ｈ１： 物流标准化试点建设能够显著提升试点城

市企业的分工水平。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

中国已先后开设三批物流标准化试点， 分别为

２０１４ 年 １０ 月在北京、 上海和广州开设第一批试点，
２０１５ 年 ７ 月在京津冀、 长三角以及珠三角的 １１ 个城

市开设第二批试点， 以及 ２０１６ 年 ７ 月在遍布全国的

１８ 个城市开展第三批试点。 参考王雄元和谭建华

（２０１９） ［１］ 的研究， 本文选取沪深股市 ２００９—２０１８
年 Ａ 股上市公司作为初始样本。 为提高研究有效

性， 本文按照以下原则对样本进行剔除： （１） 物流

公司样本； （２） 金融行业样本； （３） 当年交易状态

为 ＳＴ、 ∗ＳＴ 以及净资产为负的样本； （４） 其他变量

３７
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缺失样本。 经过上述筛选， 得到三次试点城市的 １ ２７９
家上市公司， ８ ３３２ 个公司－年度观测值； 从未参与试

点城市的 ２ ０１２ 家上市公司， １３ ３４７ 个公司－年度观测

值。 最终总样本为 ２１ ６７９ 个有效的公司－年度观测。
另外， 本文所需数据皆来源于国泰安 （ＣＳＭＡＲ） 数据

库。 为缓解极端值的影响， 本文对所有连续型变量按

照上下 １％的水平进行了 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理。
（二） 变量定义与模型构建

１ 分工水平的度量。
企业分工水平的度量起源于企业纵向一体化， 企

业纵向一体化水平越高 （低）， 分工水平则会越低

（高）。 Ａｄｅｌｍａｎ （ １９５５ ） ［３２］ 提出使用价值增值法

（Ｖａｌｕｅ ａｄｄｅｄ ｔｏ ｓａｌｅｓ， ＶＡＳ） 来度量企业纵向一体化

水平， 在计算中采用企业增加值占主营业务收入的比

重， 其中增加值是企业主营业务收入与原材料采购额

之差， 比重越高说明企业纵向一体化水平越高， 分工

水平越低。 考虑到价值增值法可能受到企业盈利能力

差异和企业所处产业链位置的影响， Ｂｕｚｚｅｌｌ （１９８３）［３３］

进而提出了修正的价值增值法。 本文参考 Ａｄｅｌｍａｎ
（１９５５）［３２］、 Ｂｕｚｚｅｌｌ （１９８３）［３３］、 范子英和彭飞 （２０１７）［２１］

的做法， 按照公式 （１） 计算经修正的企业纵向一体

化水平， 记为 ＡＤＪＶＡＳ：

ＡＤＪＶＡＳ＝ 增加值－税后净利润＋正常利润

主营业务收入－税后净利润＋正常利润

（１）

其中， 正常利润为企业净资产与同行业企业过去 ３ 年

净资产收益率均值的乘积①； 增加值为企业主营业务

收入与采购额之差。 采购额的计算方法为： 采购额 ＝
（购买商品、接受劳务支付的现金＋期初预付账款－期
末预付账款＋期末应付账款－期初应付账款＋期末应付

票据－期初应付票据） ／ （１＋采购商品的增值税率） ＋期
初存货－期末存货②。

在公式 （１） 中， ＡＤＪＶＡＳ 度量了修正后的企业

增加值占主营业务收入的比重， ＡＤＪＶＡＳ 越大， 表明

企业纵向一体化水平越高。 参考 Ｚｈａｎｇ （２００４） ［３４］ 的

做法， 本文将企业分工水平 （ＶＳＩ） 定义为：

ＶＳＩ＝ １－ＡＤＪＶＡＳ （２）

在公式 （２） 中， ＶＳＩ 越高， 表明企业分工水平

越高， 为保证指标度量有效性， 本文参考范子英和彭

飞 （２０１７） ［２１］的做法， 将 ＶＳＩ 偏离合理值域 ［０， １］
的观测值予以剔除。

２ 模型构建。
物流标准化改革属于试点性质的政策冲击， 因此

本文构建多期双重差分模型 （Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ，
ＤＩＤ） 对假设 １ 进行检验。 参考 Ｂｅｒｔｒａｎｄ 和 Ｍｕｌｌａｉｎ⁃
ａｔｈａｎ （２００３） ［３５］、 王雄元和谭建华 （２０１９） ［１］ 的方

法， 构建模型 （３） 如下：

ＶＳＩｉ，ｔ ＝β０＋ β１ＬＯＧＩＴＩＣＳｉ，ｔ＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｆｉｒｍ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ε （３）

模型 （３） 中被解释变量 ＶＳＩ 为公司 ｉ 在 ｔ 年的分

工水平。 解释变量 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 为哑变量， 衡量公司所

在城市进入物流标准化试点与否。 具体地， 若公司 ｉ
所在城市在 ｔ 年进入了物流标准化试点， 则对于公司

ｉ 而言， ｔ 年以后年份中 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 取 １， ｔ 年及以前年

份 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 取 ０； 若公司 ｉ 所在城市在样本期间内始

终未进入物流标准化试点， 则该公司样本期间内的

ＬＯＧＩＴＩＣＳ 皆取 ０。 此外， 本文在模型中控制公司

（Ｆｉｒｍ） 和年度 （Ｙｅａｒ） 固定效应， 并采用公司层面

的聚类回归。
参考以往文献， 本文选取相关的控制变量。 首

先， 考虑到企业相关特征对分工水平的影响， 本文在

模型中控制了公司规模 （Ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、
产权性质 （ＳＯＥ）、 总资产收益率 （ＲＯＡ）、 市值账面

比 （ＭＴＢ）、 资本集中度 （ ＣａｐＩｎｔ）、 子公司数量

（Ｓｕｂ）、 独 立 董 事 比 率 （ ＩｎｄｅｐＲ ）、 股 权 制 衡 度

（Ｅｑｕ）、 是否两职兼任 （Ｄｕａｌ） 变量。 其次， 考虑到

地区相关特征对企业分工水平的影响， 本文加入了企

业所在地区的经济发展水平 （ＧＤＰ）、 总人口 （Ｐｏｐｕ⁃
ｌａｔｉｏｎ）、 第二产业比重 （ Ｐｓｉ ） 和 高 速 公 路 里 程

（Ｈｉｇｈｗａｙ） 变量。 表 ２ 列示了本文的主要变量定义。
根据前文研究假设， 预期 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 系数 β１ 显著为

正， 即某城市进入物流标准化试点后， 位于该城市的

上市公司分工水平显著提高。

４７

①

②

参考范子英和彭飞 （２０１７） ［２１］的做法， 本文净资产收益率采用扣除非经常损益后的净利润与期末净资产的百分比， 该指标静态地反映了企业

净资产创造利润的能力。
采购商品的增值税率采用 １７％税率进行检验， 在稳健性检验中， 本文也分别采用 ０％和 １３％的增值税税率进行了检验。
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表 ２ 变量定义

变量类别 变量符号 变量描述

被解释变量 ＶＳＩ 经修正价值增值法计算的企业分工水平

解释变量 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 物流标准化试点前后哑变量。 若公司所在城市 ｔ 年进入物流标准化试点， ｔ 年以后年度取 １， 否则为 ０

公司层面

控制变量

Ｓｉｚｅ 公司规模， 总资产的自然对数

Ｌｅｖ 资产负债率， 总负债 ／ 总资产

ＳＯＥ 产权性质， 若为国有企业取 １， 否则取 ０

ＲＯＡ 总资产收益率， 净利润 ／ 总资产

ＭＴＢ 市值账面比， 总市值 ／ 所有者权益

ＣａｐＩｎｔ 资本集中度， 固定资产净额 ／ 总资产

Ｓｕｂ 子公司数量， 年末子公司数量加 １ 的自然对数

ＩｎｄｅｐＲ 独立董事比率， 独立董事人数与董事会总人数的比值

Ｅｑｕ 股权制衡度， 第二至第五大股东持股比例合计 ／ 第一大股东持股比例

Ｄｕａｌ 是否两职兼任， 若 ＣＥＯ 兼任董事长即为 １， 否则为 ０

城市层面

控制变量

ＧＤＰ 经济发展水平， 城市人均国民生产总值的自然对数

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ 总人口， 城市人口总数的自然对数

Ｐｓｉ 第二产业比重， 城市第二产业总值与生产总值的比值

Ｈｉｇｈｗａｙ 高速公路里程， 省份高速公路里程的自然对数

四、 实证结果

（一） 描述性统计

本文初步对主要实证变量进行了描述性统计， 结

果见表 ３。 分工水平 （ＶＳＩ） 的均值为 ０ ５４３ ４， 中位

数为 ０ ５５７ １， 标准差为 ０ ２０９ １， 说明各个公司的分

工水平具有一定的差异。 试点前后哑变量 （ＬＯＧＩＴＩＣＳ）
的均值为 ０ １５６ ６， 说明在本文的样本区间内， 公司

所在城市进入物流标准化试点之后的样本数量为全样

本的 １５ ６６％。 其他各变量的分布均在合理范围， 此

处不再赘述。

表 ３ 描述性统计

变量 样本量 均值 标准差 最小值 ２５％分位数 中位数 ７５％分位数 最大值

ＶＳＩ ２１ ６７９ ０ ５４３ ４ ０ ２０９ １ ０ ０５０ ３ ０ ３９８ １ ０ ５５７ １ ０ ６９８ ５ ０ ９５３ ２

ＬＯＧＩＴＩＣＳ ２１ ６７９ ０ １５６ ６ ０ ３６３ ４ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ １ ０００ ０

Ｓｉｚｅ ２１ ６７９ ２２ ０３４ ３ １ ２６７ ７ １９ ８１８ ８ ２１ ０９７ ６ ２１ ８５７ ８ ２２ ７５４ １ ２６ ０４６ ９

Ｌｅｖ ２１ ６７９ ０ ４２０ ６ ０ ２０９ ５ ０ ０４７ ０ ０ ２５０ ６ ０ ４１１ ５ ０ ５８２ ０ ０ ８７５ ７

ＳＯＥ ２１ ６７９ ０ ３８１ ７ ０ ４８５ ８ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ １ ０００ ０ １ ０００ ０

ＲＯＡ ２１ ６７９ ０ ０４０ ９ ０ ０５２ １ －０ １７８ ５ ０ ０１５ ８ ０ ０３８ ８ ０ ０６７ ４ ０ １８６ ３

ＭＴＢ ２１ ６７９ ４ ０１１ ２ ２ ８３４ ６ １ ３０７ ５ ２ ３２０ １ ３ ２４４ ３ ４ ６４９ １ １９ ８９８ ２

ＣａｐＩｎｔ ２１ ６７９ ０ ２１９ ７ ０ １６２ ３ ０ ００２ ７ ０ ０９３ ５ ０ １８５ ４ ０ ３１２ ４ ０ ７００ ０

Ｓｕｂ ２１ ６７９ ２ ３３３ ０ ０ ９８１ ４ ０ ０００ ０ １ ６０９ ４ ２ ３０２ ６ ２ ９４４ ４ ４ ８２８ ３

ＩｎｄｅｐＲ ２１ ６７９ ０ ３７３ ２ ０ ０５２ ８ ０ ３３３ ３ ０ ３３３ ３ ０ ３３３ ３ ０ ４２８ ６ ０ ５７１ ４

Ｅｑｕ ２１ ６７９ ０ ６８４ ８ ０ ５８６ ４ ０ ０２５ １ ０ ２２５ ６ ０ ５２３ ６ ０ ９７８ １ ２ ７１９ ８

Ｄｕａｌ ２１ ６７９ ０ ２６７ ４ ０ ４４２ ６ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ ０ ０００ ０ １ ０００ ０ １ ０００ ０

ＧＤＰ ２１ ６７９ １１ ２６９ ３ ０ ５５５ ７ ９ ７２７ ６ １０ ９２８ １ １１ ３５４ ２ １１ ６８０ １ １２ ２０１ １

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ ２１ ６７９ ６ ４０１ １ ０ ６４６ ０ ４ ６５１ ５ ５ ９６１ ０ ６ ４７８ ８ ６ ８０３ ５ ８ １１０ ７

Ｐｓｉ ２１ ６７９ ４３ ５７０ ３ １０ ７０４ ５ １８ ６３０ ０ ３８ ３８０ ０ ４４ ９１０ ０ ５１ ０４０ ０ ６６ ６００ ０

Ｈｉｇｈｗａｙ ２１ ６７９ ８ １１９ １ ０ ７０８ ４ ６ ６４３ ８ ７ ８８３ １ ８ ３６２ ９ ８ ５８２ １ ９ １０５ ３

５７
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（二） 回归结果分析

表 ４ 报告了国家物流标准化对企业分工水平影响

的回归结果。 列 （１） 仅控制年度和公司固定效应，
本文 所 关 心 的 物 流 标 准 化 试 点 前 后 哑 变 量

（ＬＯＧＩＴＩＣＳ） 的回归系数为 ０ ０１１ ９ （ ｔ 值为 ２ ２１１ ０），
在 ５％的水平上显著为正。 在列 （２） 中， 加入所有

公司层面控制变量之后， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的回归系数为

０ ０１０ ５ （ ｔ 值为 ２ １３８ ６）， 仍在 ５％的水平上显著为

正。 在列 （３） 中， 进一步加入地区层面的控制变

量， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的回归系数为 ０ ０１４ ８ （ｔ 值为２ ７７４ ５），
在 １％的水平上显著为正。 从经济意义上看， 以列

（３） 为例， 当企业所在城市被设为物流标准化试点

后， 企业分工水平提升了 ０ ０１４ ８， 相对于样本期间

内上市公司分工水平均值 ０ ５４３ ４ 而言， 大约提升了

２ ７２％（ ＝ ０ ０１４ ８ ／ ０ ５４３ ４×１００％）。 表 ４ 的回归结果

表明， 无论是统计意义还是经济意义上， 物流标准化

对企业分工水平具有显著提升作用， 支持了本文的研

究假设 １。

表 ４ 物流标准化与企业分工水平

因变量： ＶＳＩ （１） （２） （３）

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０１１ ９∗∗

（２ ２１１ ０）
０ ０１０ ５∗∗

（１ ９８９ ０）
０ ０１４ ８∗∗∗

（２ ７７４ ５）

公司层面控制变量 Ｎｏ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

地区层面控制变量 Ｎｏ Ｎｏ Ｙｅｓ

公司 ／ 年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ２１ ６７９ ２１ ６７９ ２１ ６７９

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０１２ ０ ０３８ ０ ０４０

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著； 括号内

为 ｔ 统计值， 采用公司聚类的稳健标准误。 下同。

（三） 稳健性检验

１ 分工水平其他度量检验。
第一， 参考范子英和彭飞 （２０１７） ［２１］的方法， 以

０％和 １３％的增值税税率计算企业分工水平。
第二， 以未经修正的价值增值法度量企业纵向一

体化水平 （ＶＡＳ）， 此时企业分工水平等于 １ 减 ＶＡＳ。
第三， 参考 Ｇｏｒｔ （１９６２） ［３６］的主辅分离法度量企

业分工水平， 以主营业务收入与主营行业数的比值作

为企业分工水平的替代指标。
所关注的 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 系数仍至少在 ５％的水平上

显著为正， 研究结论依然稳健。
２ 平行趋势检验。
将核心解释变量 ＬＯＧＩＴＩＣＳ 划分为以物流标准化

改革试点当年为参照系的前后 ４ 年共 ９ 个时序哑变

量， 并纳入模型 （３） 中代替 ＬＯＧＩＴＩＣＳ， 其他控制变

量保持不变。 整体而言， 在纳入物流标准化改革试点

前的年份， 试点城市企业的分工水平没有显著变动。
而在试点当年及之后年度， 试点城市企业的分工水平

开始显著提升， 且逐年增强。
３ 倾向得分匹配检验。
参考王雄元和谭建华 （２０１９） ［１］ 的方法， 以所在

城市被纳入物流标准化试点的上市公司作为实验组，
所在城市未被纳入物流标准化试点的上市公司作为控

制组， 将模型 （３） 中控制变量的滞后一期和行业与

年度虚拟变量作为匹配变量， 建立地区是否实施物流

标准化的 Ｐｒｏｂｉｔ 模型， 进行 １ ∶ １ 无放回匹配， 重复

模型 （３） 的基准回归， 研究结论依然稳健。
４ 安慰剂检验。
第一， 基于实际的物流标准化试点时间， 根据样

本中每年试点样本所占比例， 随机产生一个试点名

单， 进行循环 １ ０００ 次的自抽样回归。 虚拟试点的模

拟分布在 ０ 左右， 近似于正态分布， 且与真实估计值

间隔较远。 这说明其他非观测因素并不会产生显著影

响， 研究结论依然稳健。
第二， 将企业所处各地区的国家物流标准化试点

年度分别向前平推 ４ 年， 并只保留实验组试点年度之

前样本和对照组全部样本进行回归。 在设置虚拟物流

标准化试点时点的情况下， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数均不再

显著， 研究结论稳健。

五、 作用机制分析

（一） 外部交易成本的影响

物流标准化提升企业分工水平的可能机制是外部

交易成本的降低， 即企业对供应商和客户的选择范围

扩大， 被 “敲竹杠” 的可能性降低。 那么当企业所

面临的外部交易成本较高时， 物流标准化改革带来的

交易成本的下降效果就越明显， 企业分工水平的提升

效果越显著。 本文以行业竞争程度反映企业所面临的

外部交易成本， 研究物流标准化对企业分工的影响在

面临不同交易成本的企业中是否存在差异。 具体而

言， 行业竞争程度会影响企业的交易对象选择范围，
进而影响企业现有产业链合作关系的不确定性 （Ａｃｅ⁃
ｍｏｇｌｕ 等， ２０１０［３７］）。 当某企业所在地区的行业竞争

程度比较激烈时， 其上下游企业即便切断与该企业的

合作关系， 在同地区同行业企业中寻找新的合作对

６７
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象的可行性也很高， 这意味着企业被交易对象 “敲
竹杠” 的可能性更高， 即所面临的交易成本更高

（Ａｇｈｉｏｎ 等， ２００６［３８］ ）。 因此本文预期， 当企业所在

行业竞争程度较高时， 企业在物流标准化改革后对供

应商和客户依赖减轻的程度更明显， 企业分工水平提

升更显著。
为了验证上述推测， 本文计算各省份各行业的赫

芬达尔指数以度量企业所在地区的行业竞争程度， 其

中赫芬达尔指数越大表示行业竞争程度越低。 本文按

照所计算的行业竞争程度的年度中位数将样本分为行

业竞争程度高 （Ｈ＿Ｃｏｍｐｅｔｅ） 组和行业竞争程度低

（Ｌ＿Ｃｏｍｐｅｔｅ） 组， 在两组样本中重新对模型 （３） 进

行估计， 结果列示于表 ５ 列 （１） 和列 （２）。 在 Ｈ＿
Ｃｏｍｐｅｔｅ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ０２７ ０， 且在 １％
的水平上显著， 而在 Ｌ＿Ｃｏｍｐｅｔｅ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系

数为 ０ ００７ ３， 且并不显著。 采用 ＳＵＥ （Ｓｅｅｍｉｎｇｌｙ Ｕｎ⁃
ｒｅｌａｔｅｄ Ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ） 方法对系数差异进行检验表明，
两组系数在 １０％的水平上存在显著差异。 结果表明，
当企业所在行业竞争程度较高时， 物流标准化对企业

分工水平的提升作用更显著。 这说明该提升作用主要

是通过降低外部交易成本实现的， 初步证实了交易成

本降低机制。

表 ５ 行业竞争程度的影响

因变量： ＶＳＩ
（１） （２）

Ｈ＿Ｃｏｍｐｅｔｅ Ｌ＿Ｃｏｍｐｅｔｅ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０２７ ０∗∗∗

（３ ５４８ ３）
０ ００７ ３

（０ ９３９ ４）

公司 ／ 地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／ 年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １０ ８２１ １０ ８５８

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０４５ ０ ０４２

Ｃｈｉ２ ３ ６９∗

Ｐ⁃ｖａｌｕｅ ［０ ０５４ ９］

（二） 供应商 ／ 客户集中度的变化

物流标准化提升企业专业化分工水平的机制是降

低企业外部交易成本， 那么这一机制背后的成因是否

如理论分析中所述的可选交易对象数量增多？ 具体而

言， 物流标准化降低企业外部交易成本的一个可能渠

道是否为扩大了企业对于产业链上供应商或客户的选

择范围， 降低了企业对主要供应商或主要客户的依赖

程度？ 这可能体现为企业向主要供应商采购或向主要

客户销售的份额减少， 而对产业链上其他企业进行采

购或销售的份额增加。 为了验证这一逻辑机制， 本文

从供应商集中度和客户集中度两个维度来刻画企业对

上下游交易对象的选择范围。 本文预期， 物流标准化

有助于降低企业供应商集中度和客户集中度。 据此，
本文构建如下的模型 （４） 予以检验：

Ｓｕｐｐｌｉｅｒｉ，ｔ ／ Ｃｕｓｔｏｍｅｒｉ，ｔ ＝α０＋ α１ＬＯＧＩＴＩＣＳｉ，ｔ

＋ ∑Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ＋ ∑Ｆｉｒｍ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ε （４）

其中， 被解释变量为供应商集中度 （Ｓｕｐｐｌｉｅｒ） 和客

户集中度 （Ｃｕｓｔｏｍｅｒ）， 分别采用向前 ５ 名主要供应

商采购额占年度采购总额比例、 企业向前 ５ 名主要客

户销售额占年度销售总额比例来衡量。 模型 （４） 中

其他变量与模型 （３） 相一致。 回归结果如表 ６ 所

示， 列 （１） 被解释变量为 Ｓｕｐｐｌｉｅｒ， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系

数为－０ ００９ ９， 在 １０％的水平上显著为负； 列 （２）
被 解 释 变 量 为 Ｃｕｓｔｏｍｅｒ， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的 系 数 为

－０ ０１１ ０， 在 ５％的水平上显著为负， 说明物流标准

化对企业供应商集中度和客户集中度具有显著的降低

作用。 表 ６ 结果表明， 物流标准化有助于发展企业的

要素市场和产品市场， 扩大了企业对供应商和客户的

选择范围， 降低了企业对主要供应商或主要客户的依

赖程度， 进一步佐证了本文所论述的交易成本降低

机制。

表 ６ 供应商 ／客户集中度的变化

变量
（１） （２）

Ｓｕｐｐｌｉｅｒ Ｃｕｓｔｏｍｅｒ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
－０ ００９ ９∗

（－１ ８７９ ８）
－０ ０１１ ０∗∗

（－２ ２１１ ０）

公司 ／地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １５ １５６ １９ ７６６

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０３３ ０ ０３１

六、 进一步分析

（一） 物流成本的影响

物流标准化有助于降低企业物流成本， 从而扩大

企业供应商和客户选择范围并进一步降低交易成本。
根据这一逻辑机制， 本文进一步考察物流标准化对企

业分工的影响在面临不同物流成本的企业里是否存在

７７
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差异。 当企业物流成本较高时， 其生产经营受物流成

本变动的影响较强， 进而受物流标准化改革的影响也

将较强。 反之， 若企业本身物流成本较低， 则物流标

准化改革难以通过对其物流成本的影响降低交易成

本。 因此本文预期， 当物流成本较高时， 企业在物流

标准化改革后交易成本降低和交易对象范围的扩大更

明显， 企业分工水平提升更显著。
为了验证上述推测， 本文以产品的单位价值重

量度量企业物流成本。 产品的单位价值重量越高，
该行业对交通运输的依赖性可能越大 （Ｄｕｒａｎｔｏｎ 等，
２０１４［３９］）， 其物流成本越高。 参考张勋等 （２０１８）［４０］ 的

做法， 本文单位价值重量数据来源于美国商品流动调

查 （ ＣＦＳ） 于 ２００７ 年的分行业调查数据， 依据

ＮＡＩＣＳ 行业编码匹配至中国国民经济行业分类编码，
由此根据产品的单位价值重量对行业进行了划分。 本

文按照所计算的物流成本的中位数将样本分为物流成

本高行业 （Ｈ＿Ｗｅｉｇｈｔ） 组和物流成本低行业 （ Ｌ＿
Ｗｅｉｇｈｔ） 组， 在两组样本中重新对模型 （３） 进行估

计， 结果列示于表 ７ 列 （ １） 和列 （ ２）。 在 Ｈ ＿
Ｗｅｉｇｈｔ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ０１７ ８， 在 ５％的

水平上显著， 而在 Ｌ＿Ｗｅｉｇｈｔ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数

为 ０ ００２ ７， 且并不显著， 两组系数在 １０％的水平上

存在显著差异。 这说明当企业物流成本较高时， 物流

标准化对企业分工水平的提升作用更显著。

表 ７ 不同物流成本的影响

因变量： ＶＳＩ
（１） （２）

Ｈ＿Ｗｅｉｇｈｔ Ｌ＿Ｗｅｉｇｈｔ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０１７ ８∗∗

（２ １０８ ７）
０ ００２ ７

（０ ３２１ １）

公司 ／ 地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／ 年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ９ ６０５ ６ ３５４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０５５ ０ ０７０

Ｃｈｉ２ ２ ８８∗

Ｐ⁃ｖａｌｕｅ ［ ０ ０８９ ６］

（二） 交通基础设施的影响

物流标准化通过扩大了企业对于供应商和客户的

选择范围， 降低企业所面临的外部交易成本， 提升了

企业专业化分工水平。 在本部分， 考察这种提升作用

是否会因地区交通基础设施建设水平的不同而存在异

质性。 当企业所在地区交通基础设施建设水平越高

时， 说明地区流通体系建设中的 “硬件建设” 较完

善， 此时物流标准化这一 “软件建设” 能够发挥更

大的作用； 而当企业所在地区交通基础设施建设水平

较低时， 即使物流标准化这一 “软件建设” 进行了

相应规范， 地区的 “硬件建设” 也难以提供充分的

支持， 此时物流标准化所能发挥的作用将受到很大局

限。 据此本文预期， 当企业所在地区交通基础设施建

设水平越高时， 物流标准化所产生的交易成本降低效

应越显著， 从而物流标准化对企业专业化分工的促进

作用越明显。
为了验证上述推测， 本文参考李涵和唐丽淼

（２０１５） ［４１］的做法， 使用交通线路里程与省份面积的

比值， 即交通基础设施密度， 度量地区的交通基础设

施建设水平。 交通基础设施密度越大， 地区交通基础

设施越便捷， 交通基础设施建设水平越高。 本文按照

交通基础设施密度的年度中位数将样本分为交通基础

设施密度高 （Ｈ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ） 组和交通基础设施密

度低 （Ｌ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ） 组， 在两组样本中重新对模

型 （３） 进行估计， 结果列示于表 ８ 列 （１） 和列 （２）。
在 Ｈ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为０ ０３２ ７，
且在 １％的水平上显著， 而在 Ｌ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ 组中，
ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为－０ ００５ ６， 且并不显著， 两组系

数在 １％的水平上存在显著差异。 结果表明， 当企业

所在地区交通基础设施建设水平较高时， 物流标准化

对企业分工水平的提升作用更显著。 这说明物流标准

化改革对企业分工的推动作用有赖于企业所在地区的

交通基础设施建设水平， 较高的交通基础设施建设水

平更有益于物流标准化对企业外部交易成本的降低，
进而促进企业专业化分工水平的提升。

表 ８ 交通基础设施的影响

因变量： ＶＳＩ
（１） （２）

Ｈ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ Ｌ＿Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０３２ ７∗∗∗

（４ ７０２ ４）
－０ ００５ ６

（－０ ５３９ ０）

公司 ／ 地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／ 年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １２ ７４３ ８ ９３６

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０５１ ０ ０４０

Ｃｈｉ２ １１ ００∗∗∗

Ｐ⁃ｖａｌｕｅ ［０ ０００ ９］

８７
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（三） 市场化程度的影响

进一步地， 物流标准化对企业分工的推动作用是

否会因地区市场化程度的不同而存在异质性？ 当企业

所在地区市场化程度较高时， 企业对供应商和客户可

增加的选择范围较大， 此时物流标准化能够充分地发

挥交易成本降低作用； 而当企业所在地区市场化程度

较低时， 即使物流标准化能够扩大企业对于供应商和

客户的选择范围， 企业所拥有的交易对象选择也有

限， 企业仍面临着较高的外部交易成本。 据此本文预

期， 当企业所在地区市场化程度越高时， 物流标准化

所产生的交易成本降低效应越显著， 从而物流标准化

对企业专业化分工的促进作用越明显。
为了验证上述推测， 本文使用王小鲁等 （２０１９）［４２］

测度的中国分省份市场化指数度量地区市场化程度，
该指数越大， 地区市场化程度越高。 本文按照市场化

指数的年度中位数将样本分为市场化程度高 （Ｈ＿Ｍｋ⁃
ｔＩｎｄｅｘ） 组和市场化程度低 （Ｌ＿ＭｋｔＩｎｄｅｘ） 组， 在两

组样本中重新对模型 （３） 进行估计， 结果列示于表

９ 列 （１） 和列 （２）。 在 Ｈ＿ＭｋｔＩｎｄｅｘ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ
的系数为 ０ ０３５ ８， 且在 １％的水平上显著， 而在 Ｌ＿
ＭｋｔＩｎｄｅｘ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ００２ ９， 且并不

显著， 两组系数在 １％的水平上存在显著差异。 结果

表明， 当企业所在地区市场化程度较高时， 物流标准

化对企业分工水平的提升作用更显著。 这说明物流标

准化改革对企业分工的推动作用有赖于企业所在地区

的市场化程度， 较高的市场化程度更有益于物流标准

化对企业外部交易成本的降低， 进而促进企业专业化

分工水平的提升。

表 ９ 市场化程度的影响

因变量： ＶＳＩ
（１） （２）

Ｈ＿ＭｋｔＩｎｄｅｘ Ｌ＿ＭｋｔＩｎｄｅｘ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０３５ ８∗∗∗

（４ ６４２ ５）
０ ００２ ９

（０ ３５３ ５）

公司 ／地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １０ ４９５ １１ １８４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０４５ ０ ０３７

Ｃｈｉ２ １６ ０３∗∗∗

Ｐ⁃ｖａｌｕｅ ［０ ０００ １］

（四） 内部组织成本的影响

企业如降低分工水平而选择纵向一体化将面临更

大的内部组织成本 （Ｈｉｌｌ 和 Ｈｏｓｋｉｓｓｏｎ， １９８７［４３］）， 因

此当企业既有内部组织成本较高时， 若外部交易成本

出现了同等幅度的下降， 企业将更倾向于进行分工生

产。 良好的公司治理有利于加强对内部人的监督、 制

约和激励， 从而抑制内部人私利行为， 降低内部组织

成本。 因此本文预期企业内部组织成本越高， 即治理

水平越低时， 物流标准化改革对企业分工水平提升更

显著。 本文分别从独立董事比例和机构投资者持股比

例两个维度刻画公司治理。 一方面， 独立董事是现代

公司治理机制中的重要组成部分， 作为与企业相关利

益主体没有利益关系的独立第三方， 独立董事可以通

过对内部人的监督， 防止经理人或大股东滥用权力，
掏空企业资源 （Ｋｌｅｉｎ， ２００２［４４］ ）， 进而降低企业内

部组织成本。 另一方面， 机构投资者比个人投资者具

有更强的信息优势、 专业优势和资金优势 （ Ｃｏｈｅｎ
等， ２００２［４５］）， 能够对企业进行有效监督， 进而降低

企业内部组织成本。 因此本文预期， 当董事会中独立

董事比例较低或机构投资者持股比例较低时， 企业进

行纵向一体化的内部组织成本较高， 物流标准化中交

易成本的降低对此类企业分工水平的提升效果更加

显著。
为了验证上述推测， 本文分别按照独立董事比例

的年度中位数和机构投资者持股比例的年度中位数将

样本分为独立董事比例高 （Ｈ＿ＩｎｄｅｐＲ） 组和独立董

事比例低 （Ｌ＿ＩｎｄｅｐＲ） 组以及机构投资者持股比例

高 （Ｈ＿Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ） 组和机构投资者持股比例低 （Ｌ＿
Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ） 组， 并分别在四组子样本中重新对模型

（３） 进行估计， 结果列示于表 １０。 列 （１） 显示， 在

Ｈ＿ＩｎｄｅｐＲ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ０１１ ２， 且并不

显著， 而在 Ｌ ＿ ＩｎｄｅｐＲ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为

０ ０２３ １， 在 １％的水平上显著， 两组回归系数差异在

１０％的水平上显著。 列 （３） 显示， 在 Ｈ＿Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ
组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ００５ ９， 且并不显著， 而

在 Ｌ＿Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ 组中， ＬＯＧＩＴＩＣＳ 的系数为 ０ ０３２ １，
在 １％的水平上显著， 两组回归系数差异在 １％的水

平上显著。 表 １０ 的结果整体表明， 物流标准化对企

业分工水平的提升作用在内部组织成本较高 （独董

比例较低、 机构投资者持股比例较低） 的企业中更

加显著， 进一步加强了主结论。

９７
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表 １０ 内部组织成本的影响

因变量： ＶＳＩ
（１） （２） （３） （４）

Ｈ＿ＩｎｄｅｐＲ Ｌ＿ＩｎｄｅｐＲ Ｈ＿Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ Ｌ＿Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎ

ＬＯＧＩＴＩＣＳ
０ ０１１ ２

（１ ４３７ １）
０ ０２３ １∗∗∗

（３ １４７ ０）
０ ００５ ９

（０ ８６１ ７）
０ ０３２ １∗∗∗

（３ ９９８ ５）

公司 ／ 地区控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

公司 ／ 年度固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ９ ３７３ １２ ３０６ １０ ９６４ １０ ７１５

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０ ０３７ ０ ０４３ ０ ０４０ ０ ０４８

Ｃｈｉ２ ３ ０９∗ １２ ２４∗∗∗

Ｐ⁃ｖａｌｕｅ ［ ０ ０７８ ９］ ［ ０ ０００ ５］

七、 结论与政策启示

建设现代流通体系能够推动分工深化， 对构建新

发展格局具有重要意义。 相比于交通基础设施等

“硬件建设”， 物流标准化试点制度是政府针对流通

领域出台的标准引领， 属于流通领域的 “软件建

设”。 因此， 全面分析物流标准化试点对企业分工水

平的影响， 是一个具有时代意义的重大现实问题。 本

文利用物流标准化试点建设这一准自然实验， 采用多

期双重差分模型为研究策略， 以 ２００９—２０１８ 年 Ａ 股

上市企业为研究对象， 实证检验了物流标准化对企业

间专业化分工的影响。 研究发现， 物流标准化建设所

带来的物流成本降低， 显著提升了企业分工水平。 该

结果在经过分工水平其他度量检验、 平行趋势检验、
倾向得分匹配检验、 安慰剂检验等一系列稳健性检验

后依然成立。 机制检验发现， 物流标准化对企业专业

化分工的推动作用主要通过扩大企业对于产业链上供

应商和客户的选择范围， 降低企业所面临的外部交易

成本而实现。 进一步分析发现， 在物流成本较高的行

业、 交通基础设施建设水平和市场化程度较高的地

区、 内部组织成本较高的企业中， 物流标准化对企业

分工水平的提升效果更加显著。 本文结果整体表明，
政府针对流通体系的 “软件建设” ———物流标准化

战略性制度安排， 能够有效降低外部交易成本， 推动

企业分工深化。
本文研究结论可能具有如下政策启示： 第一， 加

强流通体系 “软件建设”。 目前中国正处于建设现代

流通体系， 构建新发展格局， 推动经济高质量发展的

关键时期。 在物流标准化试点这一制度基础的支持之

上， 政府还应积极进行流通体系 “软件建设”， 为企

业间分工协作搭建有利平台， 以充分发挥政策效用。
第二， 加强供应链体系建设。 打造高水平现代供应链

已经成为畅通国民经济循环、 建设现代化经济体系的

重要内容。 政府应按照 “市场主导、 政策引导、 聚

焦链条、 协同推进” 原则， 积极推进现代供应链体

系建设， 培育新增长点、 形成新动能， 为企业间分工

协作提供有力支撑。 第三， 以 “有为政府” 推动

“有效市场”。 应高度重视新发展格局背景下政府与

市场如何发挥作用的问题， 以完善流通体系为例， 政

府应继续改善营商环境， 着力降低外部交易成本， 从

而引导企业发挥专业化效率优势， 推动经济长足

发展。
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最低工资提升了低收入群体消费吗？
———基于中国城镇最低工资线家庭的比较分析
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金　 岳 郑文平 王文凯
ＪＩＮ Ｙｕｅ ＺＨＥＮＧ Ｗｅｎ⁃ｐｉｎｇ ＷＡＮＧ Ｗｅｎ⁃ｋａｉ

［摘　 要］ 最低工资标准是保障我国低收入者生活水平、 激发我国城镇低收入家庭消费潜力的重
要手段。 在实现 “共同富裕” 目标背景下， 从比较分析的视角对最低工资的消费带动作用进行准确
检验， 具有重要的理论与现实意义。 本文运用 １９９２—２００９ 年中国城镇住户调查数据， 以家庭人均收
入低于当地最低工资标准的最低工资线家庭为研究对象， 分别检验了最低工资认定及标准提升对于最
低工资线家庭消费水平的实际影响效果。 结果发现， 最低工资线家庭本身具有抑制自身消费的倾向，
其消费水平也显著低于相近条件下的其他家庭， 并呈现出显著的结构性特征。 本文进一步以 ２００４ 年
《最低工资规定》 实施为政策冲击， 检验了最低工资标准提升对于最低工资线家庭消费水平的影响，
发现了不同条件下的差异性结果： 与收入情况相近的家庭相比， 最低工资线家庭的消费水平并未得到
显著提升； 而与包括中高收入家庭在内的全部样本相比， 最低工资线家庭的消费水平得到了显著改
善。 这一结果与最低工资的消费抑制倾向形成了有效呼应， 同时为我国消费升级背景下最低工资标准
的实际影响效果及相关政策制定提供了思路与借鉴。

［关键词］ 最低工资标准　 城镇居民消费　 比较分析
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ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ， ａｎｄ ｔｈｅｉｒ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｉｓ ａｌｓｏ ｌｏｗｅｒ ｔｈａｎ ｔｈａｔ ｏｆ ｏｔｈｅｒ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ ｗｉｔｈ ｓｉｍｉｌａｒ ｉｎｃｏｍｅ ｌｅｖｅｌ，
ｓｈｏｗｉｎｇ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃｓ Ｔａｋｉｎｇ ｔｈｅ ｍｉｎｉｍｕｍ ｗａｇｅ ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎ ｉｎ ２００４ ａｓ ｔｈｅ ｐｏｌｉｃｙ ｓｈｏｃｋ，
ｗｅ ｆｕｒｔｈｅｒ ｔｅｓｔ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｔｈｅ ｍｉｎｉｍｕｍ ｗａｇｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｎ ｔｈｅ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｏｆ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ， ａｎｄ
ｆｉｎｄ ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｕｎｄｅｒ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｃｏｎｄｉｔｉｏｎｓ Ｃｏｍｐａｒｅｄ ｗｉｔｈ ｆａｍｉｌｉｅｓ ｗｉｔｈ ｓｉｍｉｌａｒ ｉｎｃｏｍｅ ｌｅｖｅｌ， ｔｈｅ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ
ｏｆ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ ｈａｓ ｎｏｔ ｂｅｅｎ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｉｎｃｒｅａｓｅｄ Ｃｏｍｐａｒｅｄ ｗｉｔｈ ａｌｌ ｔｈｅ ｓａｍｐｌｅｓ， ｉｎｃｌｕｄｉｎｇ
ｍｉｄｄｌｅ ａｎｄ ｈｉｇｈ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ， ｔｈｅ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｏｆ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ ｈａｓ ｂｅｅｎ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ
ｉｍｐｒｏｖｅｄ Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｃｏｎｆｉｒｍ ｔｈｅ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｉｎｈｉｂｉｔｉｏｎ ｔｅｎｄｅｎｃｙ ｏｆ ｔｈｅ ｍｉｎｉｍｕｍ ｗａｇｅ， ａｎｄ ｐｒｏｖｉｄｅ ａ
ｒｅｆｅｒｅｎｃｅ ｆｏｒ Ｃｈｉｎａｓ ｍｉｎｉｍｕｍ ｗａｇｅ ｐｏｌｉｃｙ ａｎｄ ｔｈｅ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔ ｏｆ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｍｉｎｉｍｕｍ ｗａｇｅ ｓｔａｎｄａｒｄ　 Ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｏｆ ｕｒｂａｎ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ　 Ｃｏｍｐａｒａｔｉｖｅ ａｎａｌｙｓｉｓ

２８
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一、 引言和文献评述

保障低收入者的劳动收益、 维持低收入者基本生

活水平是各国政府最低工资政策所希望实现的最基

本、 最重要的功能之一 （Ｆｌｉｎｎ， ２００６［１］ ）。 在我国扎

实推进共同富裕战略目标和持续完善劳动保障制度的

背景下， 通过最低工资制度提升低收入群体收入水平

和消费能力是改善我国分配结构、 让全体人民共享改

革开放成果的重要思路与方法之一。 然而， 结合我国

经济典型特征来看， 最低工资对于居民消费水平的实

际影响效果却存在着其他复杂因素。 一方面， 以

《最低工资规定》 颁布年份 ２００４ 年为基期， 截至

２０１８ 年， 我国城市居民消费价格指数仅在 ２００９ 年出

现下降， 总体维持了长期稳定增长态势。 由于城镇低

收入家庭面临较强的预算约束压力， 对物价上涨的敏

感度高、 耐受力差， 以食品、 衣着、 交通通信和家庭

设备用品及服务等为代表的生活必需品价格上涨会对

低收入家庭的整体收入产生 “捆绑” 效应。 另一方

面， 随着最低工资水平的逐年增长和低收入群体多样

化、 多层次需求的不断提升， 以房屋、 车辆为代表的

耐用品投资消费行为和以医疗、 养老为代表的预防性

储蓄行为对低收入群体消费产生了不可忽视的 “挤
占” 效应。 因此， 自然产生的问题就是， 以提升低

收入群体福利为导向的最低工资政策究竟是否真正提

升了目标群体的消费水平？ 从整体来看具备何种比较

性和结构性的特征？ 这一研究话题对于准确检验我国

最低工资实施的基本效果， 从更广阔的研究视角下探

究最低工资的实际消费带动效应具有重要的研究价值

与现实意义。
国外相关文献从耐用品和非耐用品支出两个层面

研究了最低工资标准对消费的影响。 绝对收入假说在

解读收入变动对耐用品和非耐用品消费的实际影响中

存在反事实的共同作用 （Ｂａｒｓｋｙ 等， ２００７［２］； Ｓｔｅｒｋ，
２０１０［３］）。 一方面， 具有储蓄性特征的耐用品消费与

个人信贷约束条件具有紧密的联系 （Ｍｏｎａｃｅｌｌｉ， ２００９［４］）。
对此， Ａａｒｏｎｓｏｎ 等 （２０１２） ［５］利用 １９８２—２００８ 年消费

者调查数据， 从家庭层面进行研究发现， 在最低工资

标准上调的过程中， 低收入群体实际收入的提升会有

效放宽个体信贷约束条件， 进而增加抵押债务数量。
再考虑到一定数量的低收入家庭具有选择购买车辆的

消费行为， 从而使得家庭支出增长超过最低工资的上

调幅度。 另一方面， 非耐用品消费特性受制于永久收

入假设的消费平滑特征， 在即时的家庭反应、 较低的

调整成本和稳定的福利需求下， 容易受到收入变动的

积极影响 （ Ｍｏｎａｃｅｌｌｉ， ２００９［４］； Ｆｒｉｅｄｍａｎ， １９５７［６］ ）。
在该逻辑的引导下， Ａｌｏｎｓｏ （ ２０１６） ［７］ 利用 ２００６—
２０１４ 年零售业数据， 验证了最低工资的提升通过重

新分配效应对不同消费倾向的低收入者产生明显的外

溢效应， 从而造成最低工资上涨对非耐用品消费的促

进效应。 这一效应在最低工资标准较高、 政策约束力

较强的地区尤为明显。
国内文献对低收入群体消费问题的研究集中在促

进、 抑制或结构性影响三个方面。 第一， 在收入对消

费倾向的促进效应方面， 由于低收入群体具有较高的

用于防范风险的预防性储蓄动机， 缺乏足够的资金购

买耐用品和生产性资产， 且具有自身低社会地位认

知， 导致低收入阶层边际消费倾向处于较低水平。 当

面临一定幅度的收入增加时， 其边际消费倾向会得到

显著提升 （朱国林等， ２００２［８］； 杨汝岱和朱诗娥，
２００７［９］； 杨文辉， ２０１２［１０］）。 以房产为代表的家庭资

产和财富拥有量、 合理的收入转移和收入再分配会有

助于消费的提升 （袁志刚和朱国林， ２００２［１１］； 张大永

和曹红， ２０１２［１２］ ）。 第二， 在收入对消费倾向的抑制

效应方面， 收入的不确定性、 医疗支出的不确定性、
住房价格、 养老金缴费率和高等教育支出对居民消费

有显著的挤出效应 （罗楚亮， ２００４［１３］； 杨汝岱和陈斌

开， ２００９［１４］； 白 重 恩 等， ２０１２［１５］； 谢 洁 玉 等，
２０１２［１６］）。 第三， 在收入对消费倾向的结构性影响效

应方面， 农民阶层、 工人阶层和老中产阶层在整体消

费倾向、 生存性边际消费倾向和发展性边际消费倾向

等方面呈现出显著的结构性特征 （张翼， ２０１６［１７］ ），
增加中低阶层的工资性收入和经营性收入能够显著缩

小他们与高收入阶层农民在居住、 文教娱乐和医疗保

健等较高层次消费领域的差距。 同时， 增加财产性收

入和转移性收入也有助于中低收入农民在家庭设备、
居住、 衣着等方面的提高和改善 （周建等， ２０１３［１８］）。

与已有文献相比， 本文可能具有的不同或改进之

处在于： 第一， 已有的关于最低工资问题的研究鲜有

直接涉及居民消费状况的研究成果。 一方面， 国内关

于最低工资政策为低收入群体所能提供的实际福利效

果的研究还停留在经验层面， 难以为中国最低工资对

消费的实际影响效果提供有力支撑。 另一方面， 国外

文献仍缺少对 “最低工资－消费” 影响效应的深入探

究和微观层面证据， 导致其研究结果存在与家庭层面

微观事实相背离的可能。 有基于此， 本文使用家庭层

面的城镇住户调查数据 （ Ｕｒｂａｎ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｓｕｒｖｅｙ，
３８
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ＵＨＳ）， 结合数据时间段内全国各地区最低工资标准，
充分考虑中国居民消费特征和典型事实， 对最低工资

提升的消费影响效应进行系统的分析和解读。 第二，
本文采用比较分析方法， 通过家庭特征对样本进行匹

配与比较研究： 在全样本下验证了 ２００４ 年 《最低工

资规定》 颁布后各地最低工资标准的 “竞赛式增长”
对地区低收入群体消费水平的促进效应， 在得分倾向

匹配后的相近样本下验证了低收入群体的消费抑制效

应， 从而有效兼顾了各个收入群体的异质性消费特征

与复杂影响机制， 使研究结果更加全面与准确。 第

三， 为了使研究更贴近中国现实， 我们将 Ａａｒｏｎｓｏｎ
等 （２０１２） ［５］ 的耐用品和信贷约束机制引入 Ｋｉｍｂａｌｌ
（１９９０） ［１９］和 Ｄｙｎａｎ （１９９３） ［２０］的消费者模型以及周建

等 （２０１３） ［１８］在中国情境下构建的预防性储蓄动机模

型。 在得到双重效应推论的同时， 对其内部实现机制

提供了理论解读， 为后文实证检验提供了理论基础和

方法引导。

二、 理论模型

（一） 模型设定

１ 家庭。
为了使理论分析更能代表最低工资目标家庭的

实际消费行为， 我们在 Ｋｉｍｂａｌｌ （１９９０） ［１９］、 Ｄｙｎａｎ
（１９９３） ［２０］ 构建的消费者审慎消费模型和周建等

（２０１３） ［１８］在中国情境下构建的预防性储蓄动机模型

的基础上， 进一步引入 Ａａｒｏｎｓｏｎ 等 （２０１２） ［５］ 的耐用

品和信贷约束模型， 综合探讨在预防性储蓄、 信贷约

束和耐用品消费等条件同时存在的背景下， 处于最低

工资线的消费者自身消费水平的变动规律。
首先考虑含时间贴现变量的代表性消费者动态模

型， 消费者 ｉ 在时间 ｔ 的消费效用条件期望最大化问

题可以表述为：

ｍａｘ
Ｃｉ，ｔ＋ｎ

Ｅ ∑
Ｔ－ｔ

ｎ ＝ ０
（１ ＋ δ） －ｎＵ（Ｃ ｉ，ｔ ＋ｎ） ｔ( ) （１）

其中， Ｔ 代表个体死亡时间， δ 代表消费者的时

间偏好率， Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ 代表非耐用品消费水平。 Ｕ（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）
表示具有特定风险厌恶和偏好性质的消费效用函数。
消费者的跨期预算约束为：

Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１ ＝（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）Ａｉ，ｔ＋ｎ＋Ｙｉ，ｔ＋ｎ－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ－Ｉｉ，ｔ＋ｎ （２）

其中， Ｙｉ，ｔ＋ｎ是消费者的劳动收入， Ａｉ，ｔ＋ｎ是总资产

水平， ｒｉ，ｔ＋ｎ为当期利率， Ｉｉ，ｔ＋ｎ为消费者的耐用品投资

水平。 耐用品的积累规律可以表示为：

Ｄｉ，ｔ＋ｎ＋１ ＝（１－γ）Ｄｉ，ｔ＋ｎ＋Ｉｉ，ｔ＋ｎ （３）

γ 为耐用品折旧率， Ｄｉ，ｔ＋ｎ为消费者耐用品存量。
信贷约束使得如下关系成立：

（１＋η）Ａｉ，ｔ＋ｎ ＝（１－π）Ｄｉ，ｔ＋ｎ （４）

η 和 π 分别为消费者的信贷偏好和耐用品首付比

例。 代入后得到如下关系式：

Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１ ＝（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）Ａｉ，ｔ＋ｎ＋Ｙｉ，ｔ＋ｎ－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ

－
（１＋η）［Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１－（１－γ）Ａｉ，ｔ＋ｎ］

１－π
（５）

式 （５） 可以转化为：

Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１ ＝
１－π

２＋η－π
（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）Ａｉ，ｔ＋ｎ＋Ｙｉ，ｔ＋ｎ－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ

　
　

é

ë
ê
ê

＋
（１－γ）（１＋η）Ａｉ，ｔ＋ｎ

１－π
ù

û
ú
ú （６）

橫截条件可以表示为：

Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１ ＝
１－π

２＋η－π
Ｙｉ，ｔ＋ｎ－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ

　
　

é

ë
ê
ê

＋
［（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）（１－π）＋（１－γ）（１＋η）］Ａｉ，ｔ＋ｎ

１－π
ù

û
ú
ú

（７）

根据动态规划原理， Ｂｅｌｌｍａｎ 价值方程的表示形

式为：

Ｖ（Ａｉ，ｔ＋ｎ）ｍａｘ ＝Ｕ（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）＋
Ｖ（Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１）

１＋δ
（８）

通过一阶条件得到：

∂Ｖ（Ａｉ，ｔ＋ｎ）
∂Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１

＝ ０⇔２＋η－π
１－π

Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）＝
Ｖ′（Ａｉ，ｔ＋ｎ＋１）

１＋δ
（９）

通过包络引理得到：

Ｖ′（Ａｉ，ｔ＋ｎ）＝
（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）（１－π）＋（１－γ）（１＋η）

１－π
Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ） （１０）

进一步得到欧拉方程式：

Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）＝
［（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）（１－π）＋（１－γ）（１＋η）］

（２＋η－π）（１＋δ）
Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１） （１１）

２ 生产者。
考虑企业生产函数为：

４８
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Ｙ＝Ｋα１Ｌα２Ｈα３ （１２）

其中， Ｋ、 Ｌ、 Ｈ 分别为企业资本、 低素质劳动

力和高素质劳动力等生产要素。 企业面临的预算约束

可以表示为：

Ｅ＝ ｒＫ＋ｗＬＬ＋ｗＨＨ （１３）

ＷＬ 和 ＷＨ 分别表示低素质劳动力和高素质劳动

力的市场价格。 由此， 可以认为最低工资由低素质劳

动力市场价格和溢价工资两部分组成， 高素质劳动力

市场价格也可以表现为最低工资及其与高素质劳动力

的收入差距两部分之和的形式：

ｗｍｉｎ ＝ｗＬ＋Δｗ１ （１４）
ｗＨ ＝ｗｍｉｎ＋Δｗ２ （１５）

对生产函数求最优解， 资本利率可以表示为：

ｒ＝
（ｗｍｉｎ－Δｗ１）α１Ｌ

α２Ｋ
＝
（ｗｍｉｎ＋Δｗ２）α１Ｈ

α３Ｋ
（１６）

（二） 均衡结果分析

命题 １： 与类似条件的低收入群体相比， 处于最

低工资线的家庭起初更倾向于降低自身消费水平。 虽

然在最低工资标准提升到一定程度且对低素质劳动力

市场价格产生扭曲作用时， 消费开始转向呈现增长的

态势， 但是由于最低工资调节效应的存在， 通过提升

最低工资标准拉动低收入群体消费的难度较大。
将式 （１１） 转化为连续时间的欧拉方程：

Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１）＝ Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）＋Ｕ″（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１）（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）
（１７）

则有

Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）＋Ｕ″（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１）（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）
Ｕ′（Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ）

　 ＝ （２＋η－π）（１＋δ）
［（１＋ｒｉ，ｔ＋ｎ）（１－π）＋（１－γ）（１＋η）］

（１８）

结合式 （１６） 和式 （１８） 可知， 当
（ｗｍｉｎ－Δｗ１）α１Ｌ

α２Ｋ
＜

（２＋η－π）（１＋δ）－（１－γ）（１＋η）＋π－１
１－π

时， 低收入家庭

消 费 呈 现 缩 减 趋 势， 而 当
（ｗｍｉｎ－Δｗ１）α１Ｌ

α２Ｋ
＞

（２＋η－π）（１＋δ）－（１－γ）（１＋η）＋π－１
１－π

时， 消费转而呈

现增长态势。 因此， 一方面， 在低素质劳动力市场价

格和最低工资标准相对较低的情况下， 处于最低工资

线的家庭消费更倾向于呈现缩减趋势。 另一方面，
《最低工资规定》 要求， 各地区在确定和调整最低工

资标准时， 应参考当地平均工资、 经济发展水平和就

业等状况， 并适当考虑非全日制劳动者在工作稳定

性、 劳动条件和劳动强度、 福利等方面与全日制就业

人员之间的差异， 从而使得最低工资标准对低素质劳

动力市场价格的扭曲作用相对稳定和可控。 因此， 最

低工资标准与低素质劳动力市场价格之差 Δｗ１ 在最

低工资标准提升的过程中具有稳定的调节作用， 从而

使最低工资标准的提升难以形成对消费水平的有效拉

动。 综上所述， 与低素质劳动力相比， 最低工资标准

的提升对消费水平的带动作用相对有限， 通过提升最

低工资标准拉动低收入群体消费水平的难度较大。 这

一命题的理论依据来源于预防性储蓄动机和耐用品消

费信贷约束两方面理论 （刘金全等， ２００３［２１］ ）： 第

一， 最低工资提升反而造成消费降低的原因在于居民

具有预防性储蓄动机 （ Ｌｅｌａｎｄ， １９６８［２２］； Ｃａｂａｌｌｅｒｏ，
１９９０［２３］； Ｈｕｂｂａｒｄ 等， １９９５［２４］）。 收入增长过慢、 养

老保险制度风险等都是造成低收入群体预防性储蓄动

机提升的重要原因 （杭斌， ２００８［２５］； 康书隆等，
２０１７［２６］）。 第二， 耐用品消费与信贷约束的原因。 低

收入群体面临紧绷的信贷约束 （李力行和周广肃，
２０１４［２７］； 康书隆等， ２０１７［２６］ ）， 这也是信贷约束模

型将研究对象区分为高收入和低收入群体的重要原因

（ Ｈａｙａｓｈｉ， １９８５［２８］； Ｚｅｌｄｅｓ， １９８９［２９］； Ｊｏｈｎｓｏｎ 等，
２００６［３０］； Ｂｅｒｇｅｒ⁃Ｔｈｏｍｐｓｏｎ 等， ２０１０［３１］ ）。 随着最低

工资标准的提升， 低收入群体的生活水平得到了改

善， 购买耐用品的动机也逐渐增强。 结合耐用品自身

具有的信贷约束特性， 低收入群体购买耐用品很容易

在最低工资标准提升的情况下挤占原有的消费水平，
最终造成低收入群体消费水平不升反降。

命题 ２： 与高素质劳动力相比， 最低工资标准的

提升更倾向于促进低收入家庭消费水平的提升。
与高收入群体相比， 最低工资与高素质劳动力价格

差异 Δｗ２ 相对较大， 从而保证最低工资标准的提升更倾

向于增加目标群体的消费水平。 当
（ｗｍｉｎ＋Δｗ２）α１Ｈ

α３Ｋ
＜

（２＋η－π）（１＋δ）－（１－γ）（１＋η）＋π－１
１－π

时， 能 够 保 证

Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ

Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ
＜０ 的条件成立， 反之则有

Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ＋１－Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ

Ｃ ｉ，ｔ＋ｎ
＞

０。 在实际背景下， 这一结论可以解释为， 当目标生

５８
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产者模型中高素质劳动力收入足够接近最低工资标准

时， 低收入群体消费水平呈现缩减趋势； 而当二者差

距达到一定水平后， 低收入群体的消费则持续增长。
贫富差距是我国经济发展过程中所需要关注的重要问

题 （沈凌和田国强， ２００９［３２］）， 最低工资制度实施的

基本目标在于满足低收入劳动者基本生活需要， 由于

贫富差距问题的存在， 最低工资与高素质劳动力市场

价格本身具有较大的差距。 高收入群体由于固定资产

和房产的持有 （黄静和屠梅曾， ２００９［３３］； 金烨等，
２０１１［３４］； 李涛和陈斌开， ２０１４［３５］ ）、 消费习惯的形

成和高储蓄倾向 （贾男和张亮亮， ２０１１［３６］ ） 以及财

富的积累和消费行为的改变 （郭庆旺， ２０１３［３７］ ） 等

特征， 使得其边际消费倾向要低于低收入群体的边际

消费倾向水平。 这也使得提升低收入群体收入水平、
降低收入差距， 成为进一步拉动我国居民消费水平、
激发消费活力的重要途径 （朱国林等， ２００２［８］； 吴

晓明和吴栋， ２００７［３８］； 方福前， ２００９［３９］； 段先盛，
２００９［４０］）。

三、 数据说明和研究设计

（一） 数据说明

本文样本数据由两部分构成。 第一部分数据为中

国国家统计局城镇调查队提供的 １９９２—２００９ 年城镇

住户调查数据 （Ｕｒｂａｎ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｓｕｒｖｅｙ， ＵＨＳ）， 该

调查数据涵盖了 ７ 个省份的市级分层抽样家庭和家庭

成员的各项指标， 提供了包括家庭成员个人特征、 家

庭人口情况、 家庭居住情况、 家庭消费、 家庭收支等

类别在内的 ７００ 余项指标的详细信息。 我们对数据进

行了如下处理： （１） 将 ２００２—２００９ 年按月份累计的

数据通过取均值的方法得到与其他年份相对应的观测

值， 平均后的家庭人口数通过四舍五入方法取整。
（２） 删除了家庭人口数、 家庭工薪收入、 家庭有收

入者人数等指标中任意一项为负值或缺省的观测值。
第二部分数据来自 １９９２—２００９ 年各省份县市级正式

员工月最低工资标准数据。 根据中国劳动保障部门

以及各省份发布的最低工资规定， 通过查找搜集的

方法经过筛选、 对应和调整后得到。 我们进一步按

照 “县市＋年份” 的方式进行匹配， 对 ＵＨＳ 数据与

最低工资数据进行整合。 对于同一个 ４ 位城市代码

可能对应多个区县标准的情况， 本文进一步按照 ６
位县市代码所代表的地级市、 县级市、 县的最低工

资标准进行分档对应， 从而保证匹配样本的全面性

与准确性。
经过上述数据选取和处理过程， 如表 １ 所示， 本

文共得到有效样本 １００ ６２７ 个。 值得说明的是， 在户

主年龄 （Ａｇｅ） 指标中， 其中仅有 ２ 个样本的户主年

龄低于 １６ 岁 （均为 ５ 岁）， 且家庭样本中均存在有

收入者。 相关事实表明， 未成年人在满足特定条件的

情况下存在成为户主的可能， 使该样本具备客观性和

合理性， 因此本文对其进行保留。 在家庭无收入者占

比 （Ｎｏｉｎｃｏｍｅ） 指标中， 由于家庭人口统计值通过按

月叠加的方式得到， 因此本文采取相对更加准确的方

式———通过全年无收入人口占全年人口数比值的形

式得到。 这也使部分样本中家庭无收入者占比

（Ｎｏｉｎｃｏｍｅ） 指标与家庭人口数量 （Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ） 指标

不直接挂钩。

表 １ 变量描述性统计

变量 变量内容 观测量 均值 标准差 最小值 最大值

ＬｎＣｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ 家庭人均消费水平 １００ ６２７ ８ ７０ ０ ９３ ４ ７１ １２ ４７

ＣｏｎｓＲａｔｅ 家庭消费占收入比重 １００ ６２７ ０ ７０ ０ １９ ０ ０５ １ ００

ＭＷ 最低工资线家庭虚拟变量 １００ ６２７ ０ ０７ ０ ２５ ０ ００ １ ００

ＬｎＩｎｃｏｍｅ 家庭有收入者人均工资水平 １００ ６２７ ７ ２０ ０ ７５ ４ ２４ １１ ８２

ＬｎＯｔｈｅｒ 家庭人均其他收入水平 ８６ ０２７ ５ ８１ １ ６１ ０ ００ １３ １４

Ａｇｅ 户主年龄 ９９ ８６２ ４６ ６７ １０ ２５ ５ ００ ９７ ００

Ｅｘｐｅｒｉｅｎｃｅ 户主工作经历 ９３ ９２９ ２５ ５６ １０ ６２ ０ ００ ８２ ００

Ｅｄｕｃａｔｉｏｎ 户主受教育程度 ９９ ８６２ ５ １７ １ ６９ ０ ００ ９ ００

Ｃａｒｅｅｒｔｙｐｅ 户主职业类型 ９９ ８６２ ３ ３５ ３ １５ ０ ００ １５ ００

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ 家庭人口数量 １００ ６２７ ３ ０１ ０ ８４ １ ００ ９ ００

Ｎｏｉｎｃｏｍｅ 家庭无收入者占比 １００ ６２７ ０ ２５ ０ １９ ０ ００ ０ ９７

６８
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（二） 研究思路和基本计量模型

１ 最低工资线家庭的消费效应检验。
根据命题 １ 的内容， 由于预防性储蓄动机、 耐用

品消费和信贷约束的存在， 处于最低工资标准的低收

入群体具有抑制自身消费的倾向。 为了检验最低工资

标准对城镇居民消费的抑制效应是否真实存在， 我们

设计了如下的计量模型：

Ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎｉｊｔ ＝α０＋α１ＬｎＩｎｃｏｍｅｉｊｔ＋α２ＭＷｉｊｔ

×ＬｎＩｎｃｏｍｅｉｊｔ＋γＸ＋ηｃｉｔｙ＋ηｙｅａｒ＋εｉｊｔ （１）

在计量方程 （１） 式中， 下标 ｉ、 ｊ、 ｔ 分别代表家

庭、 所处的地级市以及相应的年份。 我们关注的因变

量 Ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎｉｊｔ有两种形式： 一是家庭人均消费水平

（ＬｎＣｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎｉｊｔ）， 我们使用家庭消费总额除以家庭

人口数量后的对数值来表示。 二是家庭消费占收入比

重 （ＣｏｎｓＲａｔｅｉｊｔ）， 我们使用家庭消费占可支配收入的

比值进行表示。 模型的核心解释变量我们选用家庭有

收入人均工资水平的对数 （ＬｎＩｎｃｏｍｅｉｊｔ） 来表示， 并

引入交互项 ＭＷｉｊｔ×ＬｎＩｎｃｏｍｅｉｊｔ， 其中 ＭＷ ｉｊｔ表示家庭有

收入者人均工资收入水平与该年度该地区最低工资

标准的比较 （０ ＝人均工资收入高于最低工资水平，
１ ＝人均工资收入不高于最低工资水平）。 控制变量

集 Ｘ 中包括的变量有： （１） 户主特征变量。 主要包

括： 户主年龄因素 （Ａｇｅｉｊｔ）、 户主工作经历 （Ｅｘｐｅｒｉ⁃
ｅｎｃｅｉｊｔ）、 户主受教育程度 （Ｅｄｕｃａｔｉｏｎｉｊｔ） 和户主职业

类型 （Ｃａｒｅｅｒｔｙｐｅｉｊｔ）。 （２） 家庭特征变量。 包括家庭

人口规模 （Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎｉｊｔ）、 家庭无收入者占比 （Ｎｏｉｎ⁃
ｃｏｍｅｉｊｔ） 和家庭人均其他收入的对数 （ＬｎＯｔｈｅｒｉｊｔ）。 此

外， 我们还控制了具有固定效应性质的哑变量， 包括

所处地级市的固定效应 （ηｃｉｔｙ） 和所处年份的固定效

应 （ηｙｅａｒ）， εｉｊｔ是随机误差项。
尽管计量方程 （１） 检验了最低工资标准对不同

家庭消费水平的直接影响效应， 但是仍存在三个主要

问题制约着计量模型的全面性和代表性。 第一， 最低

工资线家庭的代理变量 （ＭＷｉｊｔ） 不仅受到地区宏观

经济因素的影响， 还与家庭收入水平有着密不可分的

联系。 由此可能产生的内生性和多重共线性使得其准

确性有待进一步检验。 第二， 以整体样本作为回归对

象使得最低工资线两端的收入差距过大， 会导致回归

结果倾向于反映最低工资线家庭相较于社会各个收入

群体的综合影响效应， 存在进一步缩小样本、 深入检

验， 从而提升其准确性与代表性的关键需求。 第三，
由于 ＭＷｉｊｔ直接与工资水平挂钩， 我们只能通过研究

其对边际消费倾向的间接影响效应， 以避免可能产生

的内生性影响。 因此， 为了更为有效地解决计量方程

（１） 存在的问题， 我们拟采用 ＰＳＭ 方法 （Ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ
Ｓｃｏｒｅ Ｍａｔｃｈｉｎｇ） 进行处理。 ＰＳＭ 方法的优势在于分

析因果关系时所具有的独特性， 因而， 使用该方法能

够有效地处理上述问题， 更加准确地检验出最低工资

对家庭消费的实际影响效应。
我们将处理组设定为家庭有收入者人均工资不高

于最低工资标准 （ＭＷｉ ＝ １） 的样本， 将对照组设定

为家庭有收入者人均工资高于最低工资标准 （ＭＷｉ ＝
０） 的样本。 接下来， 我们定义 ｙ１

ｉ 为不高于最低工资

线的家庭消费情况， ｙ０
ｉ 为高于最低工资线的家庭消

费情况。 平均处理效应 （Ａｖｅｒａｇｅ Ｔｒｅａｔｍｅｎｔ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ
ｔｈｅ Ｔｒｅａｔｅｄ， ＡＴＴ） 可表示为：

ＡＴＴ＝｛ｙ１
ｉ －ｙ０

ｉ ＭＷｉｊｔ ＝ １｝ ＝Ｅ｛ｙ１
ｉ ＭＷｉｊｔ ＝ １｝

－Ｅ｛ｙ０
ｉ ＭＷｉｊｔ ＝ １｝ （２）

其中， Ｅ｛ｙ０
ｉ ＭＷｉ ＝ １｝ 表示不高于最低工资线的

家庭假如高于最低工资水平后的消费情况， 作为一个

反事实是无法直接观测到的。 为此， 我们使用模型

（１） 中包括收入在内的家庭核心特征变量， 通过构

建 Ｐｒｏｂｉｔ 模型对其进行得分倾向匹配， 从而得到平均

处理效应的估计值。
２ 政策冲击、 最低工资标准提升对低收入家庭

消费的影响效应。
结合理论模型中命题 １ 和命题 ２ 的内容， 在收入

异质性分类条件下， 为了检验最低工资标准的提升对

低收入群体消费的影响效应， 并有效控制模型可能产

生的内生性， 我们拟采用 ＤＩＤ 模型分别在全样本和

经 ＰＳＭ 匹配的情况下， 对 ２００４ 年 《最低工资规定》
的消费影响效应进行检验。 我们引入 《最低工资规

定》 政策实施的代理变量 Ｐｏｌｉｃｙｉｊｔ （２００４ 年及以后 ＝
１， ２００４ 年以前＝ ０）， 以及政策变量与最低工资线家

庭认定变量的交互项 ＭＷｉｊｔ×Ｐｏｌｉｃｙｉｊｔ， 其他主要变量与

模型 （１） 保持一致， 据此构建 ＤＩＤ 模型如下：

Ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎｉｊｔ ＝α０＋α１ＭＷｉｊｔ＋α２Ｐｏｌｉｃｙｉｊｔ＋α３ＭＷｉｊｔ

×Ｐｏｌｉｃｙｉｊｔ＋γＸ＋ηｃｉｔｙ＋ηｙｅａｒ＋εｉｊｔ （３）

四、 实证分析

（一） 基本回归结果

表 ２ 报告了家庭人均收入水平和最低工资标准实

施状况对家庭消费影响效应的检验结果。 根据列

７８
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（１） 结果得知， 在控制了年份和地区影响因素的情

况下， 人均收入水平对家庭消费水平的影响效应在

１％的统计水平上显著为正， 人均收入与最低工资标

准虚拟变量的交互项系数则在 １％的统计水平上显著

为负。 结果表明， 最低工资线家庭人均收入水平的提

升对人均消费的拉动作用小于其他家庭。 我们进一步

在列 （２） 加入代表户主个人特征和家庭特征的变

量， 将户主受教育程度和户主职业类型作为虚拟变量

加以控制， 结果显示， 人均收入系数、 人均收入与最

低工资交互项系数的正负值与显著性与列 （１） 结果

完全相同。 列 （３） 将人均消费占收入比重作为被解

释变量， 结果显示， 收入水平对家庭人均消费占比的

影响效应在 １％的统计水平上显著为负， 最低工资与

人均收入交互项系数仍在 １％的统计水平上显著为

负。 类似地， 在加入户主特征和家庭特征变量后， 关

键变量均未发生实质性改变。 实证结果反映出了一个

重要现象： 对处于最低工资线的低收入家庭而言， 收

入提升对消费的拉动作用呈现出显著的抑制效应， 导

致人均收入提升对消费的促进效应显著低于其他非最

低工资家庭的水平。

表 ２ 最低工资线家庭的消费抑制效应检验结果

（１） （２） （３） （４）

ＬｎＩｎｃｏｍｅ
０ ７５１∗∗∗

（０ ００１ ７）
０ ７２３∗∗∗

（０ ００２ ５）
－０ １１８∗∗∗

（０ ００１ ０）
－０ １３５∗∗∗

（０ ００１ ５）

ＭＷ×ＬｎＩｎｃｏｍｅ
－０ ００４ ８∗∗∗

（０ ０００ ６）
－０ ００４ ７∗∗∗

（０ ０００ ７）
－０ ００４∗∗∗

（０ ０００ ３）
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ ４）

Ａｇｅ
－０ ００３∗∗∗

（０ ０００ ３）
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ １）

Ｅｘｐｅｒｉｅｎｃｅ
０ ００１ ５∗∗∗

（０ ０００ ２）
０ ００１ １∗∗∗

（０ ０００ １）

Ｎｏｉｎｃｏｍｅ
０ ０２８∗∗∗

（０ ００６ ６）
０ ０６９∗∗∗

（０ ００３ ９）

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ
－０ ０３８∗∗∗

（０ ００１ ４）
－０ ０２３∗∗∗

（０ ０００ ８）

ＬｎＯｔｈｅｒ
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ ９）
０ ００７∗∗∗

（０ ０００ ５）

户主受教育程度 未控制 控制 未控制 控制

户主职业类型 未控制 控制 未控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

地区固定效应 控制 控制 控制 控制

Ｒ２ ０ ９０３ ３ ０ ９０５ ９ ０ １８９ ９ ０ ２１２ ８

样本数 １００ ６２７ ７９ ７８９ １００ ６２７ ７９ ７８９

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％、 １０％ （双尾） 的统计显著性

水平。 括号内的数值为标准误。 下同。

实证结果所揭示的现象可能产生的原因在于， 一

方面， 低收入群体面临着相对紧张的信贷约束 （杭

斌， ２００８［２５］； 康书隆等， ２０１７［２６］ ）。 在原有消费水

平能够满足生活需求的情况下， 出于对未来收入和消

费预期的不确定性， 低收入家庭具有更强的预防性储

蓄动机， 以应对在养老、 医疗和教育等方面可能存在

的风险与消费需求。 另一方面， 低收入群体耐用品消

费空间较大， 最低工资标准的提升改善了低收入群体

的生活水平， 使最低工资线家庭购买房产、 汽车等耐

用品的可能性得到提升 （Ａａｒｏｎｓｏｎ， ２０１２［５］ ）。 耐用

品消费的负债与借贷属性对低收入群体原本就相对紧

张的信贷约束增加了更大的压力， 成为低收入群体进

一步抑制消费增长甚至缩减消费的重要动机。 综上所

述， 低收入群体为改善未来生活水平的预防性储蓄行

为和改善当期生活水平的耐用品消费行为， 成为抑制

和缩减自身消费水平的主要原因。
在此基础上， 我们进一步使用得分倾向匹配方法

进行检验。 表 ３ 报告了多种匹配方法下是否处于最低

工资标准对家庭消费的影响效应。 结果证明， 按照三

种不同方法进行匹配后， 最低工资线家庭的人均消费

水平均在 １０％～ ５％的显著性水平上低于与之相匹配

的其他家庭。 将被解释变量换为人均消费占可支配收

入比例之后， 平均处理效应均不显著。
ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 的结果与命题 １ 形成了有效呼应， 当包

括收入在内的家庭特征足够接近时， 最低工资线家庭

对自身消费具有明显的抑制甚至缩减效应。 这一结果

表明： 一方面， 与其他低收入群体相比， 最低工资线

家庭由于耐用品消费和预防性储蓄动机的提升， 在信

贷约束紧张的情况下倾向于挤占家庭消费水平， 通过

缓慢提升、 维持甚至降低消费的方式以增加储蓄或购

买耐用品， 通过这种方式实现生活水平的改善和提升。
另一方面， 与表 ２ 结论不同的是， 表 ３ 研究中所选取

的控制组是与最低工资家庭在收入、 家庭结构和劳动

者素质等方面相近的样本， 使得实证结论不仅为表 ２
全样本比较下的结果提供支撑， 还表明在其他特征相

近的情况下， 处于最低工资线这一特征对于低收入家

庭的消费行为而言同样具有重要影响。 最低工资政策

本身具有 “维持低收入者基本生活水平” 的消费行为

示范和导向作用。 处于最低工资线的家庭既可能形成

“节衣缩食” 等仅维持基本生活水平的消费理念和习

惯， 又存在提升自身财富和房产、 汽车等耐用品消费，
从而提升社会地位和获得社会认同感的动机。 因此， 在

不考虑家庭特征差异的情况下， 最低工资线的示范和引

导效应也是抑制最低工资家庭消费水平的重要原因。
８８
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表 ３ 最低工资线消费抑制效应的 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 检验结果

匹配方法 变量 最低工资标准及以下 最低工资标准以上 差异 Ｔ⁃ｔｅｓｔ
常规匹配

ＡＴＴ
人均消费
消费占比

８ ４７７
０ ７００

８ ５３０
０ ７０２

－０ ０５３
－０ ００２

－２ ２３∗∗

－０ ３１
半径匹配

ＡＴＴ
人均消费
消费占比

８ ４９６
０ ６９９

８ ５３４
０ ７０２

－０ ０３８
－０ ００４

－２ ２１∗∗

－０ ９６
核密度匹配

ＡＴＴ
人均消费
消费占比

８ ４７７
０ ７００

８ ５１６
０ ７００

－０ ０３９
０ ０００

－１ ７８∗

０ ０３
邻近匹配

ＡＴＴ
人均消费
消费占比

８ ４７７
０ ７００

８ ５１２
０ ７０４

－０ ０３５
－０ ００４

－１ ７５∗

－０ ７６

（二） 消费结构检验结果

为了进一步检验最低工资标准对家庭消费结构的

影响， 参照国家统计局的消费分类方法， 我们将

ＵＨＳ 数据按照支出功能分为食品、 衣着、 家庭设备

用品及服务、 医疗保健、 交通和通信、 教育文化娱乐

用品及服务、 居住、 杂项商品和服务等八个类别进行

检验， 结果如表 ４ 所示。

表 ４ 消费分类下的 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 检验结果

匹配方法 变量 食品 衣着
家庭设备

用品及服务
医疗保健 交通和通信

教育文化
娱乐服务

居住
杂项商品
和服务

常规匹配
ＡＴＴ

人均消费
－０ ０４７∗∗

（０ ０２２ ３）
－０ １９０∗∗∗

（０ ０４１ ０）
－０ ０４０

（０ ０４５ ２）
０ ０２３

（０ ０５５ ８）
－０ １６３∗∗∗

（０ ０４２ ２）
－０ ０７９

（０ ０５５ ７）
０ ０２７

（０ ０２８ ９）
－０ １３６∗∗∗

（０ ０４２ ８）

消费占比
０ ０００ ６

（０ ００４ ２）
－０ ００８

（０ ００１ ６）
－０ ０００ ９
（０ ００１ ２）

０ ００４∗∗

（０ ００２ ０）
－０ ００２ ６∗

（０ ００１ ５７）
－０ ００１

（０ ００２ ５）
０ ００６ ４∗∗∗

（０ ００１ ８）
－０ ０００ ９
（０ ０００ ８）

半径匹配
ＡＴＴ

人均消费
－０ ０２３

（０ ０１５ ９）
－０ １７６∗∗∗

（０ ０２５ ５）
－０ ０３９

（０ ０２８ ９）
０ ０２６

（０ ０３４ ８）
－０ １４８∗∗∗

（０ ０２９ ５）
－０ ０８９∗∗

（０ ０３４ ９）
０ ０３４ ８∗

（０ ０２０ ６）
－０ １２０∗∗∗

（０ ０２８ ５）

消费占比
０ ００３ ６

（０ ００２ ６）
－０ ００７∗∗∗

（０ ００１ ０）
－０ ０００ ９
（０ ０００ ８）

０ ００５ １∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ００４ ９∗∗∗

（０ ００１ ０）
－０ ００３ １∗∗

（０ ００１ ６）
０ ００５ ２∗∗∗

（０ ００１ １）
－０ ００１ ４∗∗∗

（０ ０００ ５）

核密度匹配
ＡＴＴ

人均消费
－０ ０２７

（０ ０１９ ９）
－０ １７７∗∗∗

（０ ０３１ １）
－０ ０２１

（０ ０３５ ３）
０ ０３８

（０ ０４１ ８）
－０ １５７∗∗∗

（０ ０３８ ０）
－０ ０９６∗∗

（０ ０４１ ７）
０ ０５８∗∗

（０ ０２６ ０）
－０ １２１∗∗∗

（０ ０３４ ２）

消费占比
０ ００２ ３

（０ ００３ １）
－０ ００７∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ０００ ３
（０ ０００ ９）

０ ００５ ６∗∗∗

（０ ００１ ４）
－０ ００４∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ００３

（０ ００１ ９）
０ ００７ ７∗∗∗

（０ ００１ ３）
－０ ００１∗

（０ ０００ ６）

邻近匹配
ＡＴＴ

人均消费
－０ ０３０

（０ ０１９ ２）
－０ １５３∗∗∗

（０ ０３５ ２）
－０ ０２３

（０ ０３８ ３）
０ ０３６

（０ ０４５ ９）
－０ １６５∗∗∗

（０ ０３５ ７）
－０ ０６２

（０ ０４６ ８）
０ ０３９

（０ ０２４ ９）
－０ １０２∗∗∗

（０ ０３６ ８）

消费占比
－０ ００１ ５
（０ ００３ ６）

－０ ００６∗∗∗

（０ ００１ ３６）
－０ ０００ ４
（０ ００１ ０）

０ ００５ ５∗∗∗

（０ ００１ ７５）
－０ ００５∗∗∗

（０ ００１ ３６）
－０ ００１ ５６
（０ ００２ ２）

０ ００６ ２∗∗∗

（０ ００１ ５７）
－０ ０００ ８６
（０ ０００ ７）

　 　 对表 ４ 结果的解读分为三个方面： （１） 在衣着、
交通和通信、 杂项商品和服务等容易进行节制和缩减

的消费品方面， 在各种匹配方法下， 家庭人均消费水

平均在 １％的统计水平上显著为负， 由此验证了最低

工资线家庭更倾向于主动缩减具备较高弹性、 相对非

必要的家庭消费品支出。 （２） 最低工资线家庭在食

品、 家庭设备用品和服务、 教育文化娱乐服务等弹

性相对较小、 占比相对固定、 节制和缩减空间相对

有限的消费品方面， 呈现出的抑制和缩减特征要明

显低于衣着、 交通和通信、 杂项商品和服务等消费

品。 （３） 在医疗保健和居住这两类对于最低工资家

庭而言优先度较高、 具备刚性需求的消费品方面， 平

均处理效应均不显著。 值得注意的是， 医疗保健和居

住消费占比的平均处理效应均在 １％ ～ １０％的统计水

平上显著为正。 检验结果证明了最低工资线家庭在面

临医疗、 居住等不易进行规划和压缩的支出项目时，

不仅无法显著降低消费支出水平， 还会比高于最低工

资线的家庭在同类别消费品支出上占据更高的份额。
尤为值得注意的是， 医疗保健消费的实证结果可能与

“因病致贫” 这一重要现象相吻合。 贫困与疾病的双

重制约很容易导致低收入群体的消费结构向医疗保健

的方向过度倾斜， 从而造成部分最低工资线家庭医疗

保健消费占比的相对提升， 形成不利于家庭健康情况

与收入能力的恶性循环。 因此， 运用更为详细的家庭

卫生数据对这一问题进行独立和深入的研究， 显然是

兼具理论与现实意义的重要研究主题。
分类检验结果充分表明， 最低工资线家庭会主动

缩减衣着、 交通和通信、 杂项商品和服务等节制空间

较大、 弹性较高、 对于基本生活质量提升不存在直

接、 显著作用的消费品支出。 对于食品、 家庭设备用

品和服务、 教育文化娱乐服务等消费品而言， 由于弹

性相对较小， 对于基本生活质量的改善作用也有所提
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升， 因此相对不易对消费支出进行缩减。 而对于居住

和医疗等低收入群体存在刚性需求和迫切希望得到改

善的消费， 最低工资线家庭不仅未呈现显著的抑制效

应， 反而具有相对促进和提升此类消费的趋势。 这一

结果既与我国低收入群体的现实情况充分吻合， 又验

证了命题 １ 的准确性， 为表 ２ 和表 ３ 的结论提供了结

构性的有效解读。
（三） ２００４ 年 《最低工资规定》 的影响效应

２００４ 年 《最低工资规定》 实施后， 各地最低工

资标准呈现出明显的大幅提升态势， 最低工资标准的

提升频率也增加为 “每两年至少调整一次”， 由此引

发了全国范围内各地最低工资标准 “竞赛式增长”
的态势。 作为最低工资标准提升的重要政策冲击和时

间节点， ２００４ 年 《最低工资规定》 是检验最低工资

标准提升实际影响效果、 构建 “准自然实验”、 解决

内生性问题的重要条件， 在已有的研究成果中得到了

广泛的应用。
因此， 一方面， 在验证了最低工资线家庭消费抑

制效应的情况下， 为了进一步检验最低工资标准提升

对家庭消费水平的实际影响效应， 从而使研究结果更

加充实和贴合实际， 本文拟在 ２００４ 年 《最低工资规

定》 这一外生政策冲击的基础上， 使用 ＤＩＤ 方法对最

低工资提升的消费影响效果进行检验。 另一方面， 为

了验证命题 １ 和命题 ２ 的有效性并进一步验证最低工

资线抑制效应的真实存在， 鉴于 ＰＳＭ 方法在控制样本

特征上的重要作用， 本文拟在对全样本进行 ＤＩＤ 检验

后， 进一步对样本进行 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 检验， 得到与最低工

资家庭特征相近的样本回归结果， 以此与 ＤＩＤ 结果进

行对比， 从而在验证命题 １ 和命题 ２ 准确性的同时，
更加充分、 全面地探究最低工资提升的消费影响效应。

表 ５ ２００４ 年 《最低工资规定》 的全样本 ＤＩＤ 检验结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

ＤＩＤ ＰＳＭ⁃ＤＩＤ

人均消费 消费占比 人均消费 消费占比

ＭＷ×Ｐｏｌｉｃｙ ０ ０２７∗

（０ ０１５ ３）
０ ０２０∗∗

（０ ００９ ７）
－０ ０００ ３
（０ ００５ ５）

０ ００６
（０ ００５ ６）

－０ ０５４∗

（０ ０２６ ８）
－０ ０１８

（０ ０１５ ５）
－０ ００５

（０ ０１０ ２）
－０ ００９

（０ ００９ ３）

ＭＷ
－０ ４４６∗∗∗

（０ ０１３ ５）
－０ ０４９∗∗∗

（０ ００８ ８）
０ ０３４∗∗∗

（０ ００４ ９）
－０ ０１９∗∗∗

（０ ００５ １）
０ ０１３

（０ ０２３ ５）
－０ ００５

（０ ０１３ ６）
－０ ００４

（０ ００８ ９）
－０ ００３

（０ ００８ ２）

Ｐｏｌｉｃｙ ２ ５２３∗∗∗

（０ ０５８ ５）
２ ４１２∗∗∗

（０ ０３４ ０）
－０ ０７０∗∗∗

（０ ００２ １）
－０ ０７８∗∗∗

（０ ０１９ ８）
２ ０５９∗∗∗

（０ １８７ ３）
２ ２１０∗∗∗

（０ １０８）
－０ １４５∗∗

（０ ０７１ ２）
－０ １５３∗∗

（０ ０６５ ０）

ＬｎＩｎｃｏｍｅ ０ ７２２∗∗∗

（０ ００２ ５）
－０ １３５∗∗∗

（０ ００１ ５）
０ ７６７∗∗∗

（０ ００９ ５）
－０ １３９∗∗∗

（０ ００５ ７）

Ａｇｅ
－０ ００３∗∗∗

（０ ０００ ３）
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ １）
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ ７）
－０ ００１∗∗∗

（０ ０００ ４）

Ｅｘｐｅｒｉｅｎｃｅ ０ ００１ ５∗∗∗

（０ ０００ ２）
０ ００１ ２∗∗∗

（０ ０００ １）
０ ０００ ７

（０ ０００ ５）
０ ０００ ８∗∗

（０ ０００ ３）

Ｎｏｉｎｃｏｍｅ ０ ０２８∗∗∗

（０ ００６ ６）
０ ０６９ ０∗∗∗

（０ ００３ ９）
０ ０６０∗∗∗

（０ ０２２）
０ ０４７∗∗∗

（０ ０１３ ２）

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ
－０ ０３８∗∗∗

（０ ００１ ４）
－０ ０２３∗∗∗

（０ ０００ ８）
－０ ０３０∗∗∗

（０ ００４）
－０ ０２１∗∗∗

（０ ００２ ５）

ＬｎＯｔｈｅｒ
－０ ００２∗∗∗

（０ ０００ ９）
０ ００７∗∗∗

（０ ０００ ５）
－０ ０１３∗∗∗

（０ ００３）
－０ ００９∗∗∗

（０ ００２０）
户主受教育程度 未控制 控制 未控制 控制 未控制 控制 未控制 控制

户主职业类型 未控制 控制 未控制 控制 未控制 控制 未控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

地区固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｒ２ ０ ７２２ ９ ０ ９０５ ９ ０ ０７７ ９ ０ ２１２ ８ ０ ５５８ ２ ０ ８５３ ４ ０ ０８７ ３ ０ ２４４ ４

样本数 １００ ６２７ ７９ ７８９ １００ ６２７ ７９ ７８９ ６ ４８２ ６ ４８２ ６ ４８２ ６ ４８２

表 ５ 报告了计量模型 （３） 的估计结果。 列 （１） ～
（４） 为全样本 ＤＩＤ 模型的估计结果， 当以人均消费

为被解释变量时， 核心解释变量 ｍｗ× ｔｉｍｅ 的回归系

数在 １０％和 ５％的统计水平上显著为正， 说明相比于

全样本下的其他家庭， 《最低工资规定》 的实施提升

了最低工资线家庭的消费水平。 当以消费占比为被解

释变量时， ｍｗ×ｔｉｍｅ 的系数均不显著， 表明政策实施

对最低工资线家庭消费占比的影响相对并不显著。 造

成这一结果的原因主要在于， 一是高收入群体具有相

对稳定的消费习惯 （贾男和张亮亮， ２０１１［３６］ ）， 与

０９
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２００４ 年后最低工资标准的显著提升趋势不同， 高收

入群体的收入水平在 ２００４ 年前后并未发生明显的变

化， 这更促进了高收入群体维持相对稳定的消费水

平， 使得最低工资标准对低收入群体的消费拉动效应

更为明显。 二是对于中等收入群体而言， 同样具有比

低收入群体更加稳定的消费习惯， 从而凸显了 ２００４
年前后最低工资变动对低收入群体消费的拉动效应。
此外， 虽然我国中等收入群体具有更高的边际消费倾

向， 但是也具有明显的消费结构特征 （李春玲，
２０１１［４１］）， 与低收入群体存在较大差别， 主要体现在

以文化娱乐为代表的享受型消费和以教育为代表的发

展型消费水平的提升， 这也成为中等收入群体消费能

力提升的主要原因。 相比之下， 低收入群体在医疗、
住房等刚性需求方面具有更加强烈的改善意愿， 维持

生活基本所需的消费倾向也要高于中等收入群体改善

生活质量的消费倾向， 在最低工资标准提升的背景

下， 更容易表现为消费水平的提升效应。 三是根据前

文结论得知， 与低收入群体相比， 最低工资线家庭表

现出明显的消费抑制效应， 这一效应也导致最低工资

标准难以有效促进最低工资线家庭消费水平的相对提

升。 因此， 实证结果证明了相比于中高收入群体， 最

低工资标准的提升拉动了目标群体的消费水平， 且这

一促进效应抵消了最低工资群体相比于低收入群体的

消费抑制效应， 最终表现为 ２００４ 年 《最低工资规

定》 对于拉动低收入群体消费水平的有效性。 值得

注意的是， 最低工资线家庭的消费结构通胀情况也可

能会是导致 《最低工资规定》 消费带动效应的重要

原因。 因此， 对不同结构类别的消费商品进行校正，
得到基于不同视角的多样化与补充性结论， 是针对这

一问题进行拓展性研究的重要思路。
列 （５） ～列 （８） 汇报了根据家庭收入等重要特

征进行得分倾向匹配与处理后的 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 回归结果。
可以发现， 在分别以人均消费和消费占比作为被解释

变量时， 除列 （４） 系数在 １０％的统计水平上显著为

负之外， 核心解释变量 ｍｗ × ｔｉｍｅ 的系数均不显著。
由此可以得出结论： ２００４ 年最低工资规定实施所引

发的最低工资水平提升， 使得最低工资家庭与同类型

的低收入群体相比， 消费情况并未发生明显改善。 这

一结论有效地呼应了前文的实证结果： 与状况相似的

低收入群体相比， 最低工资线家庭出于预防性储蓄动

机、 耐用品消费动机和最低工资示范效应等影响， 具

有缩减自身消费水平的倾向。 因此， 即使在 ２００４ 年

以后最低工资大幅提升的背景下， 由于受到相对于其

他低收入群体的消费抑制效应的影响， 最低工资家庭

的消费水平仍无法呈现显著的提升效应。

五、 结论与政策建议

最低工资对低收入群体消费水平的实际影响效

应， 是政府着力提升低收入群体收入、 加快低收入群

体分享经济增长成果、 促进橄榄型社会分配体系形成

背景下的重要研究主题。 基于此， 本文采用 １９９２—
２００９ 年 ＵＨＳ 样本数据与最低工资数据， 对最低工资

的消费影响效应进行比较研究后发现， 一方面， 针对

最低工资标准认定问题， 最低工资线家庭相比于其他

家庭具有更小的边际消费倾向， 呈现出明显的消费抑

制效应， 且按照消费品类别呈现出明显的结构性特

征。 另一方面， 针对最低工资标准提升问题， 作为推

动最低工资在全国范围实施和快速提升的重要节点，
２００４ 年 《最低工资规定》 的实施使得最低工资线家

庭消费增长水平显著高于全样本下的其他家庭， 却并

未显著高于与其特征相似的低收入家庭。 实证结果与

本文的理论模型形成了有效呼应： 在最低工资提升的

背景下， 低收入家庭的必要消费支出、 耐用品投资支

出和预防性储蓄动机共同组成了最低工资对消费双重

影响效应的内在机制。
本文研究结论可能带来的启示在于： 第一， 在最

低工资标准的制定过程中， 除考虑本地区当地城镇居

民生活费用支出、 职工个人缴纳社会保险费、 住房公

积金、 职工平均工资、 失业率、 经济发展水平等整体

性一般指标之外， 为了进一步提升最低工资对消费的

拉动效应， 还应分类考察中高水平收入群体、 低收入

群体 （高于最低工资线） 和最低工资线群体的消费

水平， 通过综合比较地区异质性收入群体的消费特

征， 最终确定能够最大程度提升消费的最低工资阈值

和最优水平。 第二， 为了更好地发挥最低工资标准拉

动消费的政策预期， 政府需要从储蓄和消费观念转型

方面进一步引导和激发低收入群体的消费潜力， 同时

为了充分顺应以耐用品消费为代表的低收入群体消费

多样化、 生活质量改善等趋势， 政府还应考虑出台放

宽低收入群体信贷约束、 鼓励和支持低收入群体消费

升级等政策， 从而积极配合和保障最低工资的消费带

动作用。 第三， 应进一步降低低收入群体医疗、 住房

等刚性需求消费成本， 持续 “解绑”， 改善低收入群

体紧绷的信贷约束条件， 支持和引导低收入群体消费

流向多元化和高端化领域。
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服务业企业开展合作创新
对其创新产出水平影响机理探究

———创新信息获取渠道的中介作用
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［摘　 要］ 服务业企业开展合作创新提升其创新产出水平的机理部分在于拓宽创新信息获取渠
道， 即开展合作创新的服务业企业因能够从更多渠道获得创新信息而促进其创新产出水平提高。 笔者
以中关村海淀科技园服务业企业为研究样本， 对接了 ２０１４ 年企业创新调查数据与第三次全国经济普
查数据， 采用多元线性回归方法、 倾向得分匹配法及工具变量法检验服务业企业开展合作创新对包含
产品创新、 服务创新、 流程创新在内的企业创新产出水平的影响， 并进一步考察创新信息获取渠道数
量在此影响过程中的中介效应。 研究发现： 服务业企业开展合作创新提升了企业自身的创新产出水
平， 且创新信息获取渠道数量增加部分中介了服务业企业开展合作创新对其创新产出水平的正向影
响。 本研究探讨了合作创新如何影响服务业企业创新产出水平， 在理论上揭示出二者内在联系的机
理， 所得结论拓展了合作创新、 创新信息来源的研究边际， 为服务业企业通过合作创新提升创新产出
水平提供了理论依据。
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ｐａｐｅｒ ｍａｔｃｈｅｓ ｔｈｅ ｄａｔａ ｏｆ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｓｕｒｖｅｙ ｉｎ ２０１４ ｗｉｔｈ ｔｈｅ ｄａｔａ ｏｆ ｔｈｅ ｔｈｉｒｄ ｎａｔｉｏｎａｌ ｅｃｏｎｏｍｉｃ
ｃｅｎｓｕｓ Ｗｅ ｕｓｅ ｍｕｌｔｉｐｌｅ ｌｉｎｅａｒ ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ ｍｅｔｈｏｄ， ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ ｓｃｏｒｅ ｍａｔｃｈｉｎｇ ｍｅｔｈｏｄ ａｎｄ ｉｎｓｔｒｕｍｅｎｔａｌ ｖａｒｉａｂｌｅ
ｍｅｔｈｏｄ ｔｏ ｅｘｐｌｏｒｅ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｆ ｓｅｒｖｉｃｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｏｎ ｔｈｅｉｒ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ ｉｎｃｌｕｄｉｎｇ
ｐｒｏｄｕｃｔ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ， ｓｅｒｖｉｃｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ａｎｄ ｐｒｏｃｅｓｓ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ Ｗｅ ｆｕｒｔｈｅｒ ｔｅｓｔ ｔｈｅ ｍｅｄｉｔａｔｉｎｇ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｔｈｅ
ｎｕｍｂｅｒ ｏｆ ｉｎｎｏｖａｔｉｖｅ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｃｃｅｓｓ ｃｈａｎｎｅｌｓ Ｔｈｅ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｒｅｓｕｌｔｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｆ
ｓｅｒｖｉｃｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｉｍｐｒｏｖｅｓ ｔｈｅｉｒ ｏｗｎ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ， ａｎｄ ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｉｎ ｔｈｅ ｎｕｍｂｅｒ ｏｆ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ
ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｃｃｅｓｓ ｃｈａｎｎｅｌｓ ｐａｒｔｌｙ ｍｅｄｉａｔｅｓ ｔｈｅ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｎ ｔｈｅｉｒ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ
ｏｕｔｐｕｔ Ｔｈｉｓ ｓｔｕｄｙ ｄｉｓｃｕｓｓｅｓ ｈｏｗ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ａｆｆｅｃｔｓ ｔｈｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ ｏｆ ｓｅｒｖｉｃｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ， ａｎｄ
ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌｌｙ ｒｅｖｅａｌｓ ｔｈｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｒｅｌａｔｉｏｎｓｈｉｐ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ ｔｗｏ Ｔｈｅ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎｓ ｅｘｐａｎｄ ｔｈｅ
ｒｅｓｅａｒｃｈ ｍａｒｇｉｎ ｏｆ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ａｎｄ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｓｏｕｒｃｅｓ， ａｎｄ ｐｒｏｖｉｄｅ ａ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｂａｓｉｓ
ｆｏｒ ｓｅｒｖｉｃｅ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｔｏ ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ ｔｈｒｏｕｇｈ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｃｏｏｐｅｒａｔｉｖｅ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ　 Ｓｅｒｖｉｃｅ ｉｎｄｕｓｔｒｙ　 Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ｏｕｔｐｕｔ　 Ｉｎｎｏｖａｔｉｖｅ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ａｃｃｅｓｓ
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一、 引言

技术复杂度的提升和需求不确定性的增加使得企

业进行创新的成本和风险不断提高 （高良谋和马文

甲， ２０１４［１］； 杨震宁和赵江， ２０２１［２］ ）， 并驱动企业

通过开展合作创新分担创新成本及风险 （ Ｔｒｉｇｏ 和

Ｖｅｎｃｅ， ２０１２［３］ ）。 学术界对于制造业企业开展合作

创新能够促进其创新产出水平提升这一点已形成基本

共识， 即企业通过合作创新能够整合内外部创新资源

（陈钰芬和陈劲， ２００９［４］； Ｌｉｕ 和 Ｈｕａｎｇ， ２０１８［５］ ）、
提 升 创 新 效 率 （ Ｍａｉｒｅｓｓｅ 和 Ｍｏｈｎｅｎ， ２００４［６］；
Ｓｃｈｍｉｅｄｅｂｅｒｇ， ２００８［７］ ） 并 降 低 创 新 的 不 确 定 性

（Ｄｙｅｒ 和 Ｓｉｎｇｈ， １９９８［８］； Ｔｈａｎａｓｏｐｏｎ 等， ２０１５［９］ ），
进而促进制造业企业创新产出水平的提升。 已有学者

认识到技术知识、 市场需求、 政策环境等创新信息是

企业外部创新资源的重要组成部分， 并基于创新信息

来源理论， 将创新信息来源分为企业内部来源和企业

外部来源， 从企业外部创新信息来源的角度对制造业

企业合作创新促进其创新产出增加的影响机理进行了

探讨。 其中， Ｌｉｕ 和 Ｈｕａｎｇ （ ２０１８） ［５］、 王悦亨等

（２０１５） ［１０］均认为合作创新将增强企业外部信息流动

性， 促使制造业企业从外部获取更多元化的创新信息

并利用创新信息优势提高创新产出水平。 然而， 现有

文献中尚未涉及有关合作创新是否以及如何影响服务

业企业创新产出水平这一问题。 以制造业企业为研究

样本得出的结论不一定适用于服务业企业， 这是由于

服务业企业与制造业企业在产品及生产流程方面存在

不同之处， 相应的创新过程也具有差异 （徐从才和

丁宁， ２００８［１１］）。 服务业产品具有无形性以及与用户

互动性强等特点， 相应地， 服务业创新偏向市场导

向， 要求企业在创新过程中能够对已有和未来市场需

求情况做出快速反应 （汪涛和蔺雷， ２０１０［１２］）， 由此

服务业在创新过程中相比于制造业更依赖外部创新信

息。 换言之， 服务业企业创新的特殊性决定了服务业

企业开展合作创新对其创新产出水平影响机理的独特

性， 创新信息获取渠道在此影响过程中发挥的机制作

用也具有其独特性。 基于此， 笔者以中关村海淀科技

园服务业企业为研究对象， 从外部创新信息获取的角

度切入， 探讨服务业企业开展合作创新影响其创新产

出水平的机理， 并通过数据实证检验创新信息获取渠

道数量在合作创新影响服务业企业创新产出水平的过

程中发挥着怎样的中介作用。

二、 文献综述与研究假说

（一） 合作创新对创新产出水平的影响

合作创新指的是企业系统地获取、 整合企业内外

部创新资源并用于技术研发的一类创新模式 （Ｃｈｅｓ⁃
ｂｒｏｕｇｈ， ２００３［１３］； Ｗｅｓｔ 和 Ｇａｌｌａｇｈｅｒ， ２００６［１４］ ）。 其

内涵在于创新活动不再局限于企业边界内， 强调企业

在创新过程中与外部建立连接的重要性 （Ｒｏｔｈｗｅｌｌ 和
Ｚｅｇｖｅｌｄ， １９８５［１５］）。 企业选择的合作创新的对象通常

包括拥有异质性创新资源的组织或个人， 其中同行业

竞争企业、 供应链上游的供应商、 供应链下游的客

户、 大学、 研究机构、 政府等外部组织对于目标企业

来说都构成重要的创新源， 将助力开展合作创新企业

创新产出水平的提升 （高良谋和马文甲， ２０１４［１］）。
创新具有高投入与高风险并存的特点。 创新需要

投入包括高素质人才、 设施设备、 资金等在内的劳动

力和资本要素， 投入效果取决于要素投入的数量与利

用效率。 由于在技术开发与市场落地方面均存在不确

定性， 创新又具有高风险性 （冯根福和温军， ２００８［１６］）。
创新产出水平作为创新活动的 “结果” 变量， 其增

加依赖于创新投入的增大、 创新效率的提升以及对创

新过程中不确定性的有效控制 （ Ｃａｒｌｉｎｏ 和 Ｋｅｒｒ，
２０１５［１７］； 叶静怡等， ２０１９［１８］； 王峤等， ２０２１［１９］）。

企业开展合作创新能够增加企业创新投入、 提高

创新效率、 降低创新过程中的不确定性， 由此对企业

创新产出水平形成积极影响 （高良谋和马文甲，
２０１４［１］； Ｌｉｕ 和 Ｈｕａｎｇ， ２０１８［５］）。 首先， 在创新投入

方面， 依托合作创新搭建起的外部创新网络， 目标企

业得以更深层次地接触和利用原本难以获得的包括资

金、 人才、 技术、 知识产权等在内的外部创新资源

（Ｗｅｓｔ 和 Ｇａｌｌａｇｈｅｒ， ２００６［１４］ ）， 缓解单个企业研发存

在的创新资源缺乏问题 （白俊红和蒋伏心， ２０１５［２０］；
Ｍｉｌｅｓ 等， １９７８［２１］ ）。 随着技术复杂度提高， 研发活

动技术门槛相应提升， 单个企业所掌握的知识、 人才

和资金有限， 难以满足技术创新要求， 而开展合作创

新使企业能够与其他合作对象共享创新资源， 在创新

过程中形成 “合力”， 提高创新成功的可能性 （白俊

红等， ２００９［２２］； 高良谋和马文甲， ２０１４［１］； Ｌｉｕ 和

Ｈｕａｎｇ， ２０１８［５］）。 其次， 在创新效率方面， 合作创

新帮助企业识别创新方向并避免重复研发， 利用既有

的创新投入获得更高的创新产出水平。 合作创新对象

带来的创新信息将助力企业发现创新 “蓝海”， 确立
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产出效率更高的创新方向。 各类合作对象带来异质的

创新信息， 包括同业竞争企业可供模仿的创新策略、
供应链上下游的市场信息、 高校及科研机构的知识信

息等 （ Ｄｙｅｒ 和 Ｓｉｎｇｈ， １９９８［８］； 白俊红和蒋伏心，
２０１５［２０］）， 将帮助开展合作创新的企业识别出创新效

率更高的技术空白领域 （Ｔｅｔｈｅｒ， ２００２［２３］ ）。 最后，
在创新不确定性方面， 合作创新中各主体通过风险共

担提高了对不确定性的承受能力， 通过信息共享降低

了创 新 过 程 中 的 不 确 定 性 （ Ｓｅｇａｒｒａ 和 Ａｒａｕｚｏ，
２００８［２４］）。 与合作对象在创新能力和资源上的互补性

有利于目标企业在创新活动的开发阶段就识别出可能

导致创新失败的因素并做出预案， 降低创新早期阶段

（即模糊前端） 的不确定性， 减少创新技术开发过程

中的失误率 （ Ｄｙｅｒ 和 Ｓｉｎｇｈ， １９９８［８］； Ｔｈａｎａｓｏｐｏｎ
等， ２０１５［９］）， 从而有效降低创新风险。

综上， 开展合作创新可以帮助目标企业打破组织

边界， 与外部主体形成新的、 扩大的创新单元。 在新

的创新单元内部各主体间原本孤立、 有限的创新资源

得以重构、 整合， 使得目标企业创新投入增加， 创新

效率提高， 创新风险分散， 进而对目标企业创新产出

水平形成正向影响。 基于此， 本文提出研究假说 １。
假说 １： 服务业企业开展合作创新正向影响其创

新产出水平。
（二） 创新信息渠道的中介效应

服务业企业通过合作创新能够增强外部知识流动

性并 拓 宽 自 身 创 新 信 息 获 取 渠 道 （ 王 悦 亨 等，
２０１５［１０］）。 企业开展创新合作的对象主要包括同业竞

争企业、 供应链上下游的供应商或客户、 大学和研究

机构等科研型组织、 政府和行业协会等非营利组织。
相应地， 上述外部组织也构成目标企业的外部创新信

息来源 （Ｖｏｎ Ｈｉｐｐｅｌ， １９８８［２５］ ）， 为目标企业开展创

新提供所需的信息。 以各个参与合作的创新组织为节

点， 合作创新为合作各方搭建起创新信息共享平台，
知识、 市场、 创新环境等创新信息在平台中充分共

享。 目标企业通过开展合作创新成为创新信息共享平

台中的一员， 在与企业外部主体开展交流与合作的同

时， 其外部知识的流动性随之提升， 创新信息来源也

相应扩大 （Ｅｓｃｒｉｂａｎｏ 等， ２００９［２６］ ）， 目标企业的创

新信息获取渠道得以拓宽。
拓宽的创新信息渠道会进一步助力目标企业提升

创新产出水平。 获得的外部创新信息与开展合作创新

的目标企业既有知识体系深度融合 （ Ｃｈｅｓｂｒｏｕｇｈ，

２００３［１３］； Ｂｅｅｒｓ 等， ２００８［２７］； Ｅｓｃｒｉｂａｎｏ 等， ２００９［２６］ ），
有利于提高创新效率， 进而提升创新产出 （Ｌｅｏｎｃｉｎｉ，
２０１６［２８］）。 具体而言， 依据合作对象不同， 可以将目

标企业的外部信息按照来源归为同业竞争企业信息、
供应链上下游信息、 科学型机构信息及非营利机构信

息四类 （Ｓｅｇａｒｒａ 和 Ａｒａｕｚｏ， ２００８［２４］； Ｍｅｎｔｉｏｎ， ２０１１［２９］）。
同业竞争企业提供的信息涵盖市场需求、 创新风险、
政策导向等方面。 由于同业企业面对的外部条件与目

标企业有较高相似度， 其提供的创新信息能有效赋能

目标企业创新 （Ｍｉｏｔｔｉ 和 Ｓａｃｈｗａｌｄ， ２００３［３０］ ）。 供应

链上游供应商或下游客户提供的市场供求信息能够帮

助目标企业直接 “把脉” 市场趋势， 形成有市场价

值的创新理念。 其中， 供应链上游供应商的创新信息

能够有效激励目标企业改进自身技术以畅通供应链运

转， 供应链下游客户的创新信息则能从需求侧为目

标企业创新提供方向指引， 使目标企业的创新更具

市场适应性 （蒋楠和赵嵩正， ２０１６［３１］； 张克英等，
２０１８［３２］）。 高校和研究机构为目标企业创新补充领域

前沿的技术知识， 有助于目标企业增强创新过程的科

学性和创新成果的前瞻性 （Ｂｅｅｒｓ 等， ２００８［２７］； 白俊

红等， ２００９［２２］）。 行业协会、 政府部门等非营利机构

依托其搭建的信息公开平台 （白俊红和蒋伏心，
２０１５［２０］）， 为目标企业提供业内创新活动、 创新成

果、 政策法规等信息， 目标企业从中能够广泛地汲取

创新经验教训， 提升创新成功概率。
如上所述， 开展合作创新使目标企业得以接触并

利用超越企业内部所及的多元创新信息， 摆脱了被单

一信息来源锁定的创新困境； 拓宽的创新信息渠道进

一步为目标企业确定合理的创新方向提供信息支持，
从而获得更高的创新产出水平。 本文据此提出研究假

说 ２。
假说 ２： 创新信息获取渠道的增加在服务业企业

开展合作创新对其创新产出水平的影响过程中发挥中

介效应。

三、 研究设计

（一） 数据来源

本研究使用的数据来源于 ２０１４ 年中关村海淀科

技园企业创新调查及第三次经济普查数据。 ２０１４ 年

国家统计局开展了继 ２００７ 年之后的第二次全国企业

创新调查。 此次调查的范围为国民经济中创新活动相

５９
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对活跃的部分行业内的企业①。 与第一次全国工业企

业创新调查相比， 第二次调查的对象增加了建筑业和

服务业企业。 其中， 服务业企业创新调查的主题包括

创新成果 （产品创新、 流程创新、 组织创新和营销

创新）、 创新信息来源、 合作创新情况、 创新阻碍因

素及知识产权相关情况。
第三次全国经济普查面向我国境内从事第二和第

三产业的所有单位和个体经营户， 普查收集的数据主

要包括单位基本属性、 从业人员、 财务状况、 生产经

营情况、 科技活动情况等②。 基于企业名称及组织机

构代码， 本研究匹配第二次全国企业创新调查和第三

次经济普查数据， 构建了一个既包含创新信息又具有

企业经营信息的数据集。
中关村科技园是首个国家级高新技术产业开发试

验区， 历经三十多年发展成为国家自主创新示范区，
形成了 “一区十六园” 的发展格局。 其中， 海淀园是

中关村国家自主创新示范区的核心区和全国科技创新

中心核心区， 已初步成为以 ＩＴ 产业为主导的高新技术

产业企业总部和企业研发总部聚集区。 ２０１７ 年的数据

显示③， 海淀区国家级高新技术企业保有量超过 ８ ９８０
家， 规模以上工业企业实现工业总产值２ ０５７ ８ 亿元，
园区企业总收入超过 ２ 万亿元； 在创新产出方面， 发

明专利授权量达 ２ ０８ 万件， 每万人发明专利拥有量达

２７２ 件， 技术市场成交总额达到１ ６２０亿元； 在创新生

态方面， 园区全区已初步形成 ４０ 余个专业园区 （包括

中关村软件园、 中关村集成电路设计园等）、 ２１ 家大

学科技园， 以及 ９３ 家国家级众创空间、 １０５ 家市级众

创空间、 ６７ 家创新型孵化器、 １５０ 家集中办公区构成

的创业服务体系。 作为中国创新高地， 海淀科技园园

区企业开展合作创新如何影响创新产出， 对其他地区

企业的创新实践预期具有示范作用。
（二） 主要变量定义

１ 被解释变量。
创新产出水平 （ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ）， 为表示企业是否进

行创新的二元变量。 结合既有研究， 本文从产品创

新、 服务创新和流程创新三方面来表征企业创新产出

水平。 其中， 产品 （服务） 创新是指企业向市场推

出了全新的或有重大改进的产品 （服务）； 流程创新

是指企业在推出产品或服务的过程以及辅助性活动中

采用了全新的或有重大改进的技术， 主要包括 “采
用了全新的或有重大改进的技术、 设备或软件” （流
程创新Ⅰ）、 “采用了新的或有重大改进的辅助性活

动” （流程创新Ⅱ） 两类。 变量构造上， 以构建产品

创新变量 （ｐｒｏｄｕｃｔ） 为例， 本文将在 ２０１３—２０１４ 年

间向市场推出了全新或具有重大改进的功能或特性的

产品的企业记为 １， 反之为 ０。 按照类似的方法， 本

研究构建了服务创新变量 （ ｓｅｒｖｉｃｅ） 和流程创新变量

（ｐｒｏｃｅｓｓ Ⅰ及 ｐｒｏｃｅｓｓ Ⅱ）。
２ 核心解释变量。
合作创新 （ ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ）， 为表示企业是否开展

合作创新的二元变量。 当企业在 ２０１３—２０１４ 年间与

其他主体④开展合作创新时记为 １， 反之为 ０。
３ 中介变量。
开展合作创新的服务业企业的创新信息获取渠道

数量 （ Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ）， 根据企业在回答调查问卷中

“２０１３—２０１４ 年间， 以下哪些信息来源⑤对贵企业开

展产品 （服务） 或工艺 （流程） 创新活动影响较大”
一题时提供的信息， 计算了企业创新信息获取渠道

数量。
４ 控制变量。
参考既有研究并基于数据的可得性 （王永贵等，

２０１５［３３］； Ｐｅｔｅｒｓ 等， ２０１８［３４］； 高孟立和范钧， ２０１８［３５］），
本研究控制了企业规模、 企业年龄、 企业所有制类

型、 是否上市及企业行政隶属关系。 其中， 企业规模

用从业人员对数表示； 企业年龄用调查开展年份与企

业成立年份差值表示； 企业所有制包括内资企业、 港

澳台资企业及外商投资企业； 企业是否上市为二元变

６９

①

②
③
④

⑤

具体包括： 规模以上工业企业； 特、 一级建筑业企业； 限额以上批发和零售业企业； 规模以上交通运输、 仓储和邮政业； 信息传输、 软件和

信息技术服务业； 租赁和商务服务业； 科学研究和技术服务业； 水利、 环境和公共设施管理业企业； 省级及以上金融业企业。
数据来源： 国家统计局官网 （ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｓｔａｔｓ ｇｏｖ ｃｎ ／ ｔｊｓｊ ／ ｐｃｓｊ ／ ｊｊｐｃ ／ ３ｊｐ ／ ｉｎｄｅｘｃｈ ｈｔｍ）。
数据来源： 中关村科技园区管理委员会官网 （ｚｇｃｇｗ ｂｅｉｊｉｎｇ ｇｏｖ ｃｎ ／ ）、 海淀区人民政府官网 （ｗｗｗ ｂｊｈｄ ｇｏｖ ｃｎ ／ ）。
问卷中设定的主体包括： ０１ 集团内其他企业， ０２ 高等学校， ０３ 研究机构， ０４ 政府部门， ０５ 行业协会， ０６ 设备、 原材料、 组件或软件供应

商， ０７ 客户或消费者， ０８ 竞争对手或同行业其他企业， ０９ 咨询顾问、 市场分析或中介机构， １０ 风险投资机构， １１ 其他合作对象。
问卷中可供选择的信息来源包括： ０１ 企业内部信息， ０２ 企业集团内部信息， ０３ 来自高等学校的信息， ０４ 来自研究机构的信息， ０５ 来自政府

部门的信息， ０６ 来自行业协会的信息， ０７ 来自设备、 原材料、 组件或软件供应商的信息， ０８ 来自客户或消费者的信息， ０９ 来自竞争对手或

同行业其他企业的信息， １０ 来自咨询顾问、 市场分析或中介机构的信息， １１ 来自商品交易会、 展览会的信息， １２ 来自科技或贸易文献、 期

刊、 出版物的信息， １３ 来自互联网媒体的信息， １４ 其他。
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量， 当企业在 ２０１３ 年为上市公司时记为 １， 反之为

０； 企业隶属关系包括中央属、 省属、 地属及其他。
（三） 模型设定

本研究聚焦于考察合作创新对于企业创新产出的

影响， 采用 Ｐｒｏｂｉｔ 模型来检验研究假说 １， 将基准模

型设定如下：

Ｐｒｏｂｉｔ（ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ）＝ ｂ０＋ｂ１×ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ＋Ｂ×Ｘ＋ε
（１）

其中， ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ 为创新产出水平， ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ 为是否

开展合作创新， Ｘ 为包含企业层面控制变量的特征向

量， 方程中 ε 为误差项。
本文采用两种方法来缓解合作创新变量的内生性

问题。 一是采用倾向得分匹配法 （ＰＳＭ） 加强被试

组 （开展合作创新组） 与控制组 （未开展合作创新

组） 在可观测维度上的平衡性。 用于匹配的协变量

需要满足两个条件： 一为可观测； 二为会对个体是否

被试以及结果均产生影响。 本文的协变量包括企业规

模、 企业年龄、 所有制类型、 是否上市以及企业隶属

关系。 上述协变量对企业是否开展合作创新影响如

下： 大规模企业在创新资源禀赋、 知识积累和创新效

率等方面具有优势， 较中小型企业更有可能开展合作

创新 （Ｍｉｎａ 等， ２０１４［３６］ ）； 成熟期企业具有丰富的

知识积累和合作创新经验， 相对于资金不足、 创新成

果转化经验缺乏的初创企业更有可能开展合作创新

（张秀峰等， ２０１５［３７］ ）； 外资和港澳台资企业较内资

企业更具先进的技术、 人才和管理经验， 开展合作创

新的意愿可能更强 （ Ｓａｄｏｗｓｋｉ 和 Ｓａｄｏｗｓｋｉ⁃Ｒａｓｔｅｒｓ，
２００６［３８］）； 拥有直接融资渠道的上市企业相对于非上市

企业面临更小的融资约束， 开展合作创新的可能性更

大； 省属和地属企业相对于中央属企业经营的盈利目标

更明确， 更有动力寻求合作创新机会以建立竞争优势。
二是采用工具变量法。 本研究采用如下两个工具

变量： 一为相同产业内、 具有相同年龄的企业组中开

展合作创新的企业占比； 二为具有相同所有制及隶属

关系的企业组中开展合作创新的企业占比。 本文认为

同产业－同年龄组企业中开展合作创新的企业占比这

一工具变量能够满足相关性条件， 原因在于合作创新

作为一种企业间策略互动下的创新选择， 受到目标企

业内外部因素的共同影响， 具体地： 第一， 相同产业

内企业面临相同的外部环境， 使同产业内企业的合作

创新行为具有相关性。 合作创新具有显著的行业特征

（Ｈａｇｅｄｏｏｒｎ， ２００１［３９］； 钟书华， ２０００［４０］ ）， 在产业

间分布不均衡。 企业是否选择合作创新受到本产业技

术特征的影响： 研发难度高、 技术生命周期长、 网络

外部性大的产业内企业倾向于选择合作创新来分担研

发成本及风险， 并通过内部化研发成果的外溢性来缓

解 “搭便车” 问题， 实现双赢。 第二， 相同年龄的

企业拥有相似的创新经验， 使同年龄企业的合作创新

行为表现出相关性。 企业成立时间越长， 其积累的技

术基础越深厚， 涉及的知识领域更广更深， 在合作创

新中能更好地吸收外部创新信息并与内部资源整合。
基于以上两点， 同产业－同年龄组企业的合作创新行

为表现出相关性。 同时， 同产业－同年龄企业组中开

展合作创新的企业占比这一变量又满足外生性条件。
原因在于， 该变量作为产业－企业年龄组层面的平均

值， 反映的是组内的合作创新氛围与整体意愿， 且主

要通过影响目标企业的合作创新选择来影响企业创新

产出水平， 在一定程度上满足排他性约束。
类似地， 同所有制－同隶属关系的企业组中开展

合作创新的企业占比这一变量也满足相关性与外生性

条件。 相关性方面， 第一， 外资和港澳台资企业依靠

母公司的技术转移， 在技术、 设备等创新要素上拥有

相对优势 （吴延兵， ２０１２［４１］）， 且其相对丰富的研发

管理经验减轻了合作创新中沟通协调的交易成本

（张秀峰等， ２０１５［４２］ ）， 较内资企业更倾向于开展合

作创新。 第二， 隶属关系不同会带来政企关系和经营

目标的差异， 省属及地属企业在地方官员晋升锦标赛

的压力之下更多承担创造利润的功能， 相较于中央属

企业更有激励通过合作创新来形成市场优势 （张峰

等， ２０１９［４３］）。 基于所有制和隶属关系对企业合作创

新的影响， 可以认为同所有制－同隶属关系的企业的

合作创新选择与目标企业是否开展合作创新具有相关

性。 外生性方面， 同所有制－同隶属关系的企业组中

开展合作创新的企业占比这一变量反映了相似产权结

构与政企关系下企业的平均合作创新水平， 相对独立

于目标企业的合作创新决策， 且主要是通过影响目标

企业的合作创新行为改变其创新产出水平， 由此表现

出一定的外生性。
假说 ２ 旨在说明合作创新通过拓宽创新信息渠道

促进创新产出， 即创新信息渠道数量构成合作创新影

响创新产出的中介变量。 为验证该假说， 本研究基于

Ｂａｒｏｎ 和 Ｋｅｎｎｙ （１９８６） ［４４］ 的分析框架展开研究。 具

体模型设定如下。

Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ＝ ｆ０＋ｆ１×ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ＋Ｆ×Ｘ＋η （２）
７９
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Ｐｒｏｂｉｔ（ ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ）＝ ｇ０＋ｇ１×ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ
＋ｇ２×Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ＋Ｇ×Ｘ＋δ （３）

其中 Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ 表示企业创新信息获取渠道的数量。
模型 （３） 在模型 （１） 的基础上进一步控制了创新

信息获取渠道数量。 创新信息获取渠道数构成服务

业企业合作创新影响其创新产出水平的中介变量，
需要满足如下条件： 一是在模型 （１） 中， 合作创

新会显著影响创新产出水平； 二是在模型 （２） 中，
合作创新会显著影响创新信息获取渠道数量； 三是

在模型 （３） 中， 创新信息获取渠道数量会显著影

响创新产出水平， 且模型 （３） 中合作创新变量的

回归系数较模型 （１） 在显著程度上有所下降， 或

系数的绝对值变小。

四、 实证结果分析

（一） 描述性统计

表 １ 展示了本文核心变量的描述性统计。 表 １ 结

果显示， 在服务业企业创新产出水平方面， 实现产品

创新和服务创新的企业各占 １５％； 从流程创新的实

现情况来看， “采用了全新的或有重大改进的技术、
设备或软件” 的企业约占 １５％， “采用了新的或有重

大改进的辅助性活动” 的企业约占 １４％。 在服务业

企业开展合作创新水平方面， 约 ２０％的样本企业开

展了合作创新， 说明样本服务业企业在合作创新开展

水平方面尚有较大提升空间。

表 １ 变量描述统计表

变量 含义 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

ｐｒｏｄｕｃｔ 产品创新 ５ ６３３ ０ １５ ０ ３５ ０ １

ｓｅｒｖｉｃｅ 服务创新 ５ ６３３ ０ １５ ０ ３６ ０ １

ｐｒｏｃｅｓｓＩ 流程创新Ⅰ ５ ６３３ ０ １５ ０ ３６ ０ １

ｐｒｏｃｅｓｓＩＩ 流程创新Ⅱ ５ ６３３ ０ １４ ０ ３５ ０ １

ｃｏｏｐｅｒａｔｉｏｎ 合作创新 ５ ６３５ ０ ２０ ０ ４０ ０ １

Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ 信息来源数量 ５ ６３５ ０ ８３ １ ２９ ０ ３

Ｃｙｒｓ 从业人数 ５ ６３５ １２２ ８７ ２５８ ７４ ２ １ ８５８

Ａｇｅ 企业年龄 ５ ６３５ １１ ２７ ６ ４３ １ ６５

Ｏｗｎ 所有制 ５ ６３５ ０ １４ ０ ４８ ０ ２

Ｌｉｓｔ 上市 ５ ６３５ ０ ０２ ０ １４ ０ １

Ａｆｆｉｌｉａｔｉｏｎ 企业隶属 ５ ６３５ ３ ６６ ０ ８８ １ ４

　 　 控制变量方面， 样本企业从业人数的均值为 １２３
人； 平均企业年龄为 １１ 年； 内资企业的占比为

９１ ６８％， 港澳台和外商投资企业占比分别为 ２ ９３％
及 ５ ３９％； 有 ２％的企业为上市企业； 隶属于中央、
省的企业占比分别为 ８ ０４％及 ３ ２３％， 隶属于地市

的企业占比为 ３ ３５％， 隶属于 “其他” 的企业占比

为 ８５ ３８％。
（二） 合作创新对企业创新产出水平的影响

为检验服务业企业开展合作创新对其创新产出水

平的影响， 本文采用模型 （１） 进行回归分析。 表 ２

报告了模型 （１） 的估计结果。 列 （１） 至列 （４）
的结果显示， 合作创新与企业的创新产出水平之间存

在显著的正相关关系， 服务业企业开展合作创新对其

产品创新、 服务创新以及流程创新的成功实现均有显

著的正向影响， 假说 １ 得以验证。 具体来说， 合作创

新对创新产出的促进作用效果因创新产出类型不同而

略有差异， 对流程创新的促进作用相比于产品创新和

服务创新更为明显； 在流程创新内部， 合作创新对企

业实现技术、 设备和软件上的更新与对企业实现辅助

性活动改进的促进作用大体相当。

表 ２ 合作创新与服务业企业创新产出水平： 基准回归

变量 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

合作创新
１ ５３１∗∗∗

（０ ０５４）
１ ４８１∗∗∗

（０ ０５４）
１ ６２０∗∗∗

（０ ０５４）
１ ６５４∗∗∗

（０ ０５６）

企业规模
０ １２０∗∗∗

（０ ０２０）
０ １４４∗∗∗

（０ ０２１）
０ １２４∗∗∗

（０ ０２１）
０ １６６∗∗∗

（０ ０２１）

企业年龄
－０ ００７
（０ ００４）

－０ ０１２∗∗∗

（０ ００４）
－０ ００５
（０ ００４）

－０ ００４
（０ ００４）

８９
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变量 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

港澳台
０ １４３

（０ １３２）
－０ ０１５
（０ １３３）

－０ ２５０∗

（０ １３９）
－０ ２４９∗

（０ １３８）

外商
－０ １３４
（０ １０６）

－０ ０６０
（０ １０２）

－０ ０９７
（０ １０７）

－０ １５８
（０ １１６）

上市
０ ０２４

（０ １４８）
０ ０５０

（０ １５５）
０ １２０

（０ １４６）
－０ １５２
（０ １４７）

省属
－０ １１０
（０ １５３）

０ ０４４
（０ １６０）

－０ ０１４
（０ １４６）

－０ ０４３
（０ １４１）

地属
０ ０１８

（０ １５４）
０ １４３

（０ １７０）
０ ０５０

（０ １５０）
－０ １５６
（０ １５８）

其他
０ ０１４

（０ ０９６）
０ １８５∗

（０ １０５）
－０ ００７
（０ ０９７）

－０ ０５５
（０ ０９６）

产业 控制 控制 控制 控制

常数项
－０ ３８７
（０ ９０３）

－０ ５７８
（０ ９１７）

－５ １２５∗∗∗

（０ ２２６）
４ １４５∗∗∗

（０ ２４７）

对数似然值 －１ ５６３ ４９７ －１ ５７１ ３４９ －１ ５８９ １５３ －１ ５４７ ０９７

样本量 ５ ５７７ ５ ５８０ ５ ５９１ ５ ５９９

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗和∗分别表示在 １％、 ５％和 １０％的水平上统计显著， 下同； 括号内为稳健标准误。

（三） 稳健性检验

考虑可能存在的内生性问题， 本文通过倾向得分

匹配法 （ＰＳＭ） 检验合作创新对于创新产出的影响。
表 ３ 为使用倾向得分匹配法匹配前后的被试组与控制

组的协变量均值检验结果， 结果显示匹配后协变量在

平衡性上有了明显提升。 基于匹配权重， 本文重新考

察了合作创新对于创新产出的影响， 估计结果如表 ４

所示。 基于 ＰＳＭ 权重的估计结果显示， 合作创新对

四类创新产出水平提升的促进作用仍然保持显著， 合

作创新变量的回归系数相比于基准回归略微减小。 与

基准回归结果一致， 相比于产品创新和服务创新， 合

作创新对流程创新产出水平提升的促进效用更为明

显， 研究结论稳健。

表 ３ ＰＳＭ 匹配： 协变量平衡性检验

变量 匹配前 ／ 匹配后
均值 ｔ 检验

被试组 控制组 ｔ ｐ

规模
匹配前 ４ ５８ ３ ６１ ２１ ９２ ０ ００

匹配后 ４ ５８ ４ ５５ ０ ４７ ０ ６４

年龄
匹配前 １１ ７７ １１ １２ ３ ０３ ０ ００

匹配后 １１ ７２ １１ ６６ ０ ２２ ０ ８３

港澳台
匹配前 ０ ０４ ０ ０３ ２ ５９ ０ ０１

匹配后 ０ ０４ ０ ０４ －０ １９ ０ ８５

外商
匹配前 ０ ０７ ０ ０５ ３ ２３ ０ ００

匹配后 ０ ０７ ０ ０８ －０ ３１ ０ ７６

上市
匹配前 ０ ０５ ０ ０１ 　 ８ ６６ ０ ００

匹配后 ０ ０５ ０ ０５ ０ ０４ ０ ９７

省属
匹配前 ０ ０４ ０ ０３ 　 ２ １９ ０ ０３

匹配后 ０ ０４ ０ ０４ －０ ０２ ０ ９９

地属
匹配前 ０ ０４ ０ ０３ 　 １ ０２ ０ ３１

匹配后 ０ ０４ ０ ０４ －０ ０９ ０ ９３

其他
匹配前 ０ ７９ ０ ８７ －６ ７８ ０ ００

匹配后 ０ ７９ ０ ８０ －０ １７ ０ ８７

９９
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表 ４ 合作创新与服务业企业创新产出水平： 基于 ＰＳＭ 权重

变量 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

合作创新
１ ４２７∗∗∗

（０ ０５６）
１ ３７３∗∗∗

（０ ０５６）
１ ５０４∗∗∗

（０ ０５５）
１ ５５８∗∗∗

（０ ０５７）

企业规模
０ ０５４∗∗

（０ ０２５）
０ ０７１∗∗∗

（０ ０２６）
０ ０５１∗∗

（０ ０２５）
０ １２６∗∗∗

（０ ０２５）

企业年龄
－０ ００２
（０ ００５）

－０ ０１１∗∗

（０ ００５）
－０ ００１
（０ ００４）

－０ ００２
（０ ００４）

港澳台
０ １５７

（０ １４６）
０ ０１７

（０ １４６）
－０ １４９
（０ １４６）

－０ １５４
（０ １４９）

外商
－０ １２０
（０ １１４）

－０ ０６０
（０ １１１）

－０ ０９７
（０ １１３）

－０ ２０５∗

（０ １２０）

上市
０ ０３４

（０ １５３）
０ ０５４

（０ １５８）
０ ０６６

（０ １４６）
－０ １８４
（０ １５０）

省属
０ ０６３

（０ １７３）
０ １６４

（０ １７９）
０ １８５

（０ １６６）
０ １６２

（０ １５９）

地属
０ ０８３

（０ １７１）
０ ０９５

（０ １８６）
０ ２２９

（０ １７３）
－０ ０５８
（０ １７５）

其他
０ ０４９

（０ １０３）
０ １８４∗

（０ １１２）
０ ０４６

（０ １０４）
０ ００９

（０ １０３）

产业 控制 控制 控制 控制

常数项
－０ ２７７
（０ ９１４）

－０ ３２８
（０ ９３８）

－４ １６０∗∗∗

（０ ２５６）
３ １２５∗∗∗

（０ ２９９）

对数似然值 －１ ０８４ ９１５ －１ ０８９ ６２７ －１ ０８７ ２２７ －１ ０３８ ０５０

样本量 ５ ５６３ ５ ５６６ ５ ５８８ ５ ５９６

　 　 注： 括号内为标准误。

　 　 本文进一步采用工具变量法解决内生性问题， 以

检验服务业合作创新与其创新产出水平的因果关系，
回归结果列示于表 ５。 列 （１） 中第一阶段回归的结

果显示， 所选的两个工具变量 （同产业－企业年龄组

开展合作创新企业占比、 同所有制－隶属关系组开展

合作创新企业占比） 均与目标企业合作创新显著正

相关， 表明两个工具变量均能满足相关性条件。 列

（２） ～ 列 （５） 展示了第二阶段回归的结果。 其中，
Ｗａｌｄ Ｆ 统计量的值显示四个回归均通过了弱工具变

量检验； Ｓａｒｇａｎ 统计量的值显示， 除流程创新Ⅰ外

（对应的 Ｓａｒｇａｎ＿Ｐ 值为 ０ ０９６）， 另外三个回归均不

存在工具变量的过度识别问题。 这表明两个工具变量

基本有效。 在采用工具变量法后， 合作创新变量的回

归系数均有所下降， 但仍然在 １％的水平上显著， 且

合作创新对流程创新产出水平的正向影响依然大于产

品创新和服务创新。 综合表 ２～表 ５ 的回归结果可知，
合作创新有利于提升服务业企业的创新产出水平， 在

考虑内生性问题后假说 １ 仍然成立。

表 ５ 合作创新与服务业企业创新产出水平： 工具变量回归

变量 合作创新 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

合作创新
０ ５１４∗∗∗

（０ ０３６）
０ ４０２∗∗∗

（０ ０３６）
０ ５２９∗∗∗

（０ ０３６）
０ ６１０∗∗∗

（０ ０３６）
产业－企业年龄

合作占比
０ ９５９∗∗∗

（０ ０４２）
所有制－隶属
合作占比

０ ８７６∗∗∗

（０ ２１０）

企业规模
０ ０５３∗∗∗

（０ ００４）
０ ０１２∗∗∗

（０ ００４）
０ ０２１∗∗∗

（０ ００４）
０ ０１４∗∗∗

（０ ００４）
０ ０１６∗∗∗

（０ ００４）

企业年龄
－０ ００３∗∗∗

（０ ００１）
－０ ００１
（０ ００１）

－０ ００２∗∗∗

（０ ００１）
－０ ００１
（０ ００１）

－０ ０００
（０ ００１）

港澳台
－０ １０２∗∗∗

（０ ０３５）
０ ０３７

（０ ０２４）
０ ００６

（０ ０２４）
－０ ０３６
（０ ０２４）

－０ ０２８
（０ ０２４）

００１
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变量 合作创新 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

外商
－０ １２１∗∗∗

（０ ０２９）
－０ ０２３
（０ ０１８）

－０ ０１０
（０ ０１８）

－０ ０１３
（０ ０１８）

－０ ０２１
（０ ０１８）

上市
－０ １１７
（０ ０７４）

０ ０１３
（０ ０２９）

０ ０４０
（０ ０２９）

０ ０４５
（０ ０２９）

－０ ０３５
（０ ０２９）

省属
０ ０２４

（０ ０３４）
－０ ００１
（０ ０２６）

０ ０２４
（０ ０２６）

０ ０１４
（０ ０２６）

０ ００８
（０ ０２６）

地属
０ ０１３

（０ ０３８）
０ ０１７

（０ ０２６）
０ ０２９

（０ ０２６）
０ ０２４

（０ ０２６）
－０ ００９
（０ ０２６）

其他
０ ０４５

（０ ０３５）
０ ０１５

（０ ０１７）
０ ０３８∗∗

（０ ０１７）
０ ００９

（０ ０１７）
０ ００３

（０ ０１６）

产业 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
－０ ４０３
（０ ２６１）

０ ４５１∗∗

（０ ２０９）
０ ４０３∗

（０ ２０９）
－０ ０７１
（０ ２０９）

０ ９３８∗∗∗

（０ ２０８）

Ｃｒａｇｇ⁃Ｄｏｎａｌｄ Ｗａｌｄ Ｆ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ ２６６ ２２２ ２６６ ２２２ ２６６ ２２２ ２６６ ２２２

Ｓａｒｇａｎ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ ０ ００２ ０ ０４０ ２ ７７１ ０ ０３９

Ｓａｒｇａｎ＿Ｐ ０ ９６６ ０ ８４２ ０ ０９６ ０ ８４４

对数似然值 －２ １３４ ０４２ －１ ０７５ ４９５ －１ ０９０ ５１７ －１ ０７０ ９４７ －１ ０５９ ４４３

样本量 ５ ６３３ ５ ６３３ ５ ６３３ ５ ６３３ ５ ６３３

　 　 注： 括号内为标准误。

（四） 中介效应检验

本文接下来考察服务业企业开展合作创新影响其

创新产出水平的机理， 对创新信息获取渠道在影响过

程中的中介效应进行检验。 表 ６ 报告了合作创新对企

业创新信息获取渠道数量的影响， ＯＬＳ 回归和泊松

（ｐｏｉｓｓｏｎ） 回归结果均显示合作创新能显著拓宽企业

的创新信息获取渠道。 表 ７ 报告了在基准回归的基础

上控制创新信息渠道数量这一变量的回归结果。 从表

７ 的各列结果来看： 首先， 创新信息获取渠道数量对

创新产出水平的影响是正向显著的， 表明创新信息获

取渠道数量的增加， 能够显著提升企业实现各类创新

产出的概率； 其次， 相比于表 ２， 合作创新的回归系

数虽保持显著， 但数值减小。 综合表 ２、 表 ６ 和表 ７
的估计结果可知， 创新信息获取渠道数量构成合作创

新影响创新产出水平的部分中介变量， 假说 ２ 得以

验证。

表 ６ 合作创新与创新信息获取渠道数量： 中介效应检验

变量
信息渠道数量 信息渠道数量

ＯＬＳ Ｐｏｉｓｓｏｎ

合作创新
２ １７７∗∗∗

（０ ０２９）
１ ７５７∗∗∗

（０ ０４８）

企业规模
０ １０５∗∗∗

（０ ００９）
０ １３６∗∗∗

（０ ０１２）

企业年龄
－０ ００２
（０ ００２）

－０ ００３
（０ ００２）

续前表

变量
信息渠道数量 信息渠道数量

ＯＬＳ Ｐｏｉｓｓｏｎ

港澳台
－０ ０６６
（０ ０７３）

－０ ０９６
（０ ０７２）

外商
－０ ０９９
（０ ０６１）

－０ ０９６
（０ ０５９）

上市
０ ０５４

（０ ０９６）
－０ ０８８
（０ ０６８）

省属
－０ １７２∗∗∗

（０ ０６３）
－０ ２２９∗∗∗

（０ ０８０）

地属
０ ０３９

（０ ０７４）
０ ０２６

（０ ０８３）

其他
０ ０１９

（０ ０４２）
－０ ０１０
（０ ０４８）

产业 控制 控制

常数项
２ ６５１∗∗∗

（０ ０７７）
０ ６６６∗∗∗

（０ ０９４）
对数似然值 －６ ７４８ ４６３ －５ ４１４ ７５０

样本量 ５ ６３５ ５ ６３５

　 　 注： 括号内为稳健标准误。

表 ７ 创新信息获取渠道数量与服务业企业

创新产出水平： 中介效应检验

变量 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

合作创新
０ ５２２∗∗∗

（０ ０７２）
０ ４６８∗∗∗

（０ ０７３）
０ ５８７∗∗∗

（０ ０７２）
０ ６１９∗∗∗

（０ ０７４）

信息渠道数
０ ６７０∗∗∗

（０ ０２６）
０ ６７９∗∗∗

（０ ０２６）
０ ６９６∗∗∗

（０ ０２７）
０ ７１０∗∗∗

（０ ０２８）

企业规模
０ ０３８

（０ ０２５）
０ ０６３∗∗

（０ ０２５）
０ ０４１

（０ ０２５）
０ １０３∗∗∗

（０ ０２６）

１０１
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续前表

变量 产品创新 服务创新 流程创新Ⅰ 流程创新Ⅱ

企业年龄
－０ ００５
（０ ００５）

－０ ０１３∗∗∗

（０ ００５）
－０ ００４
（０ ００５）

－０ ００３
（０ ００５）

港澳台
０ ２５１∗

（０ １５１）
０ ０７８

（０ １５６）
－０ ２１４
（０ １５１）

－０ ２１２
（０ １５７）

外商
－０ ０５９
（０ １１３）

０ ０４４
（０ １１３）

－０ ０１９
（０ １１６）

－０ １１４
（０ １２１）

上市
０ ０７０

（０ １５５）
０ ０８５

（０ １６１）
０ １６２

（０ １５２）
－０ ０９７
（０ １５７）

省属
０ ０８０

（０ １８０）
０ ２４６

（０ １８６）
０ ２２８

（０ １７４）
０ ２１４

（０ １７０）

地属
－０ ０１０
（０ １７０）

０ ０９４
（０ １８３）

０ ０５８
（０ １７７）

－０ １７１
（０ １８４）

其他
０ ０１４

（０ １０８）
０ ２０５∗

（０ １１５）
０ ００４

（０ １１１）
－０ ０３９
（０ １０７）

产业 控制 控制 控制 控制

常数项
－２ １５５∗∗

（０ ９３４）
－２ ３５４∗∗

（０ ９５４）
－７ ０２８∗∗∗

（０ ２６７）
２ ３６３∗∗∗

（０ ２９１）

对数似然值 －１ ２５８ ９８６ －１ ２５３ ０８４ －１ ２６０ ８８１ －１ ２２９ ０８０

样本量 ５ ５７７ ５ ５８０ ５ ５９１ ５ ５９９

　 　 注： 括号内为稳健标准误。

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本研究以 ２０１４ 年中关村海淀科技园区服务业企

业作为研究样本， 通过对接 ２０１４ 年全国创新调查数

据与第三次全国经济普查数据， 实证检验了服务业企

业开展合作创新对其创新产出水平的影响以及创新信

息获取渠道在其中发挥的中介效应。 通过研究， 本研

究得到如下结论。
第一， 服务业企业开展合作创新能够有效提升其

创新产出水平。 通过开展合作创新， 服务业企业可以

充分接触和利用企业外部组织提供的包括人力、 资

本、 信息、 技术等在内的创新资源， 促使其在创新过

程中增加创新要素投入、 提升创新效率、 降低创新不

确定性， 从而提升包括产品创新、 服务创新和流程创

新在内的创新产出水平。
第二， 服务业企业开展合作创新能够拓展其创新

信息获取渠道， 进而实现更高的创新产出水平。 本研

究发现， 开展合作创新有利于扩大服务业企业的创新

信息来源， 也即增加服务业企业的创新信息获取渠

道， 对创新所需的各类异质性信息的掌握进一步提升

了目标企业的创新产出水平。 具体而言， 服务业企业

在合作创新过程中将获得更多包括政策、 市场、 技术

在内的企业外部创新信息， 这些信息帮助企业摆脱被

单一创新信息来源锁定的创新认知困境， 确定更合理

的创新方向， 提升创新效率， 进而形成更高水平的创

新产出。
（二） 管理启示

笔者从上述研究结论中得到管理启示， 相应给出

建议如下。
第一， 服务业企业需要重视合作创新并借此提升

创新产出水平。 本研究发现， 企业开展合作创新将有

利于全面提升其创新产出水平。 目前在本研究的样本

中， 仅有近 ２０％的企业开展了合作创新， 表明样本

企业在利用合作创新提升创新产出方面仍具有较大的

提升空间。 其一方面依赖于企业逐步意识到开展合作

创新对于提升其创新产出水平的战略意义， 另一方

面也依赖于在全社会范围内形成诚实守信等有利于

合作创新开展的氛围。 实践中， 鉴于合作创新过程

中存在 “搭便车” 问题， 我国政府可面向服务业企

业建立公共服务平台， 引导和监管合作主体切实有

序地开展合作创新， 降低企业参与合作创新的门

槛， 监督合作创新中的机会主义行为， 提升企业开

展合作创新的动力。
第二， 服务业企业在开展合作创新的过程中应注

重拓宽创新信息来源。 本研究发现， 企业开展合作创

新能够通过拓宽其创新信息获取渠道， 进而提升其创

新产出水平。 目标企业能够在与高校及科研院所的合

作中获取前沿技术知识信息， 在与供应链上下游的供

应商或客户的合作中获取市场供求信息， 在与同业竞

争企业的合作中获取来自竞争对手的互补信息， 在与

非营利机构的合作中得到创新政策法规信息。 这些外

部创新信息将构成目标企业创新过程中的核心要素投

入， 助力企业选择适宜的创新方向并提升创新效率，
降低创新过程中的风险， 进而增加创新产出。 因此企

业在合作创新中应加强与其他合作主体之间的信息沟

通， 主动增强外部创新信息流动性， 拓宽创新信息获

取渠道。
（三） 研究局限与展望

本研究基于中关村海淀科技园企业创新调查数

据， 考察了服务业企业开展合作创新对其创新产出水

平的影响， 并深入探究合作创新影响创新产出水平的

机理， 但仍存在一定的局限性， 未来可以在如下方面

进行拓展研究： 第一， 本研究基于 ２０１４ 年的截面数

据开展， 且样本为中关村海淀科技园区企业。 鉴于创

新是一个积累性的过程， 且园区企业在创新政策支

持、 创新能力方面具有特殊性， 后续可以基于跨年度

的企业调查构建面板数据， 并将样本拓展至全国企

业， 以检验研究结论的外部有效性。 第二， 在中介机

２０１
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制分析中， 本研究用创新信息获取渠道数量表征企业

获取外部创新信息的能力， 没有涉及创新信息在合作

主体间转移和吸收的效率， 未来研究可进一步通过问

卷调查、 访谈等方式获取合作主体在知识溢出能力和

知识吸收能力等方面的信息 （叶伟巍等， ２０１４［４５］ ），
从有效创新信息转移的角度细化中介机制分析。
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零售商信息分享影响延保服务供应链产品定价
及服务质量决策机理探讨
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伍星华 艾兴政
ＷＵ Ｘｉｎｇ⁃ｈｕａ ＡＩ Ｘｉｎｇ⁃ｚｈｅｎｇ

［摘　 要］ 当零售商与生产商分享需求预测信息时， 对延保服务供应链的产品定价、 服务定价和
服务质量决策均产生影响， 但现有文献尚未涉及有关零售商信息分享对延保服务供应链成员企业定价
及服务质量决策的影响机理。 笔者依据主从博弈理论， 通过建立延保服务供应链分别采用集中决策与
分散决策两种模式、 零售商进行信息分享或不分享情形下的决策模型， 对不同决策模式下延保服务供
应链成员的均衡产品价格高低、 延保服务价格高低及延保服务质量优劣之对比分析， 探讨零售商与生
产商进行需求信息分享对延保服务供应链成员的产品价格、 延保服务价格及延保服务质量决策的影响
机理。 研究发现： 随着消费者的延保服务质量敏感性提高、 价格敏感性降低及延保服务成本系数减
小， 集中决策模式下需求信息分享使得延保服务供应链整体利润提升的额度增大； 分散决策模式下，
若零售商对市场需求的预测值大于市场需求的均值， 信息分享使得产品批发价及零售价、 延保服务批
发价及质量均提高。 本研究揭示了需求信息分享对延保服务供应链成员定价及延保服务质量决策的影
响机理， 丰富了延保服务供应链运营决策研究的现有文献， 为合理运用需求预测信息优化延保服务供
应链运营决策提供了理论依据。
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ｓｅｒｖｉｃｅ， ｔｈｅ ｄｅｍａｎｄ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｓｈａｒｉｎｇ ｕｎｄｅｒ ｔｈｅ ｃｅｎｔｒａｌｉｚｅｄ ｄｅｃｉｓｉｏｎｍａｋｉｎｇ ｍｏｄｅ ｌｅａｄ ｔｏ ｔｈｅ ａｍｏｕｎｔ ｏｆ
ｏｖｅｒａｌｌ ｐｒｏｆｉｔ ｐｒｏｍｏｔｉｏｎ ｉｎｃｒｅａｓｅｓ ｉｎ ｔｈｅ ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ ｓｕｐｐｌｙ ｃｈａｉｎ Ｉｎ ｄｅｃｅｎｔｒａｌｉｚｅｄ
ｄｅｃｉｓｉｏｎｍａｋｉｎｇ ｍｏｄｅ， ｉｆ ｔｈｅ ｒｅｔａｉｌｅｒｓ ｆｏｒｅｃａｓｔ ｖａｌｕｅ ｏｆ ｍａｒｋｅｔ ｄｅｍａｎｄ ｉｓ ｇｒｅａｔｅｒ ｔｈａｎ ｔｈｅ ｍｅａｎ ｖａｌｕｅ ｏｆ
ｍａｒｋｅｔ ｄｅｍａｎｄ， ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｓｈａｒｉｎｇ ｗｉｌｌ ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅ ｗｈｏｌｅｓａｌｅ ｐｒｉｃｅ ａｎｄ ｒｅｔａｉｌ ｐｒｉｃｅ ｏｆ ｐｒｏｄｕｃｔｓ， ｔｈｅ
ｗｈｏｌｅｓａｌｅ ｐｒｉｃｅ ａｎｄ ｑｕａｌｉｔｙ ｏｆ ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ Ｔｈｉｓ ｓｔｕｄｙ ｒｅｖｅａｌｓ ｔｈｅ ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ
ｄｅｍａｎｄ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｓｈａｒｉｎｇ ｏｎ ｐｒｉｃｉｎｇ ａｎｄ ｓｅｒｖｉｃｅ ｑｕａｌｉｔｙ ｄｅｃｉｓｉｏｎｍａｋｉｎｇ ｏｆ ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ ｓｕｐｐｌｙ
ｃｈａｉｎ ｍｅｍｂｅｒｓ， ｅｎｒｉｃｈｅｓ ｅｘｉｓｔｉｎｇ ｌｉｔｅｒａｔｕｒｅ ｏｎ ｏｐｅｒａｔｉｏｎ ｄｅｃｉｓｉｏｎｍａｋｉｎｇ ｏｆ ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ ｓｕｐｐｌｙ
ｃｈａｉｎ， ａｎｄ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｂａｓｉｓ ｆｏｒ ｏｐｔｉｍｉｚｉｎｇ ｏｐｅｒａｔｉｏｎ ｄｅｃｉｓｉｏｎｏｆ ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ ｓｕｐｐｌｙ
ｃｈａｉｎ ｂｙ ｒａｔｉｏｎａｌ ｕｓｅ ｏｆ ｄｅｍａｎｄ ｐｒｅｄｉｃｔｉｏｎ ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎ ｓｈａｒｉｎｇ　 Ｅｘｔｅｎｄｅｄ ｗａｒｒａｎｔｙ ｓｅｒｖｉｃｅ　 Ｐｒｉｃｉｎｇ ｄｅｃｉｓｉｏｎ　 Ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ
　 Ｍａｓｔｅｒ⁃ｓｌａｖｅ Ｇａｍｅ
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一、 引言

延保服务供应链节点企业产品售价及其售后服务

质量决策， 程度不同地受制于市场需求预测信息分享

状况。 为保障消费者的合法权益， 家电和汽车等耐用

消费品在销售时都明确规定基本保修期。 消费者在基

本保修期过后继续享有的某些服务， 可谓延保服务。
所谓延保服务， 是指在商品的基本保修期过后， 消费

者通过支付适当的费用可以在未来一定时期内继续享

受产品的维护或更换服务 （唐华等， ２０２１［１］ ）。 实践

证明， 商品生产商和销售商， 作为延保服务供应链中

的节点企业， 通过提供商品延保服务这一售后服务，
不仅可以为客户提供良好的产品使用体验， 赢得良好

的社会声誉和获得稳定的客户群体， 也能够创造新的

利润增长点。 然而， 影响企业经营的市场需求波动性

风险也影响延保服务供应链的经营决策。 其中， 基于

商品的历史销售数据， 运用信息技术进行市场需求信

息预测不失为一条有效途径， 如沃尔玛、 玛莎百货等

大型零售商已经通过挖掘消费者的行为数据实现了市

场需求的精确预测并取得了较好的效果 （王桐远等，
２０２１［２］）， 京东、 苏宁等知名零售商也已采取收集消

费数据的方式进行市场需求信息预测 （石纯来等，
２０２１［３］； 石纯来和聂佳佳， ２０１９［４］； 张盼， ２０１９［５］；
罗春林等， ２０１７［６］）； 在开发商品延保服务市场的过

程中， 通过有效利用市场需求预测信息降低市场需求

不确定性风险的影响， 对于延保服务供应链的健康发

展也具有重要意义。 本文聚焦于零售商与生产商分享

市场需求预测信息如何影响延保服务供应链成员的产

品价格决策、 延保服务价格决策及延保服务质量决

策， 以及由此如何有效提高延保服务供应链节点企业

之效率和效益， 深入探究零售商信息分享影响延保服

务供应链产品定价及服务质量决策的机理。

二、 文献综述与研究假设

随着商品市场竞争的加剧， 关于如何通过合理开

发商品的延保服务市场以便拓宽企业的利润来源， 进

而提升企业的整体利润成为企业界和理论界共同关注

的热点问题 （郑晨等， ２０１８［７］； 艾兴政等， ２０１８［８］；
易余胤等， ２０１７［９］）。 为更好地提供延保服务， 许多

学者关注了市场竞争、 产品属性以及延保模式等因素

对延保供应链运营决策及绩效的影响。 郑晨等

（２０１８） ［７］探讨了零售商竞争程度对延保供应链决策

的影响， 发现随着零售商竞争的加剧， 延保服务售价

在分散决策模式下提高。 Ｐａｎｄａ 等 （２０２０） ［１０］ 分析了

实体渠道和网络渠道之间存在激烈竞争时的延保服务

策略， 发现传统零售商采用合适的延保服务策略可以

获得比制造商更高的利润分成。 Ｃｈａｉ 等 （２０２０） ［１１］

研究了面对新进入者竞争时供应链的延保服务提供策

略， 发现由零售商销售延保服务对生产商和零售商而

言均是最优决策。 唐华等 （２０２１） ［１］ 研究了产品和延

保服务两个维度的竞争对延保供应链决策的影响， 发

现分散决策下产品批发价格随着延保服务竞争强度的

加剧而提高。 产品的属性不同， 延保服务的策略也可

能存在差异。 张永芬和魏航 （２０２１） ［１２］探讨了产品质

量属性对延保供应链决策的影响， 发现当零售商提供

延保服务时供应链的产品质量、 产品需求量和延保服

务需求量比制造商提供延保服务时更高。 寇军和赵泽

洪 （２０１９） ［１３］分析了产品质量属性对延保服务决策的

影响， 发现分散决策模式下产品的质量成本系数越低

延保服务售价越高。 易余胤等 （２０１６） ［９］ 探讨了产品

网络外部性对延保服务模式的影响， 发现延保服务售

价、 质量和销量均与产品网络外部性正相关。 Ｃｈｅｎ
等 （２０２０） ［１４］研究了产品失效率对于延保服务供应链

决策的影响， 发现当产品失效率随时间递增或保持恒

定时， 零售商提供延保服务的时长比制造商更长。 现

实中， 延保服务可以由生产商、 零售商甚至第三方提

供， 当延保服务模式不同时， 延保供应链的决策和绩

效会有所区别。 艾兴政等 （２０１８） ［８］ 比较了由供应商

或零售商提供延保服务对于收益共享合同有效性的影

响， 发现供应链整体利润高低与延保服务成本和延保

服务敏感系数相关。 马建华等 （２０１８） ［１５］研究了由零

售商提供延保服务和制造商之间存在竞争情形下制造

商的两部定价合同选择策略， 发现当两个制造商同时

采用两部定价合同时能够实现供应链协调。 Ｚｈａｎｇ 等

（２０２０） ［１６］比较分析了供应链中的三种延保服务策略，
发现由生产商提供延保服务对消费者最有利， 由零

售商提供延保服务时供应链的整体利润更高。 此

外， 也有少量文献探讨了决策者行为以及延保服务

销售策略等因素对于延保供应链的影响， 例如易余

胤等 （２０１７） ［１７］探讨了生产商的公平关切属性对供

应链延保服务决策和协调的影响， 发现延保服务的

售价与公平偏好负相关。 但斌等 （２０２０） ［１８］ 分析了

产品与延保服务单独销售或捆绑销售策略对供应链

成员及整体利润的影响， 发现当捆绑销售策略对制

５０１
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造商和零售商均不利时， 供应链成员会对单独销售

策略达成一致。
市场需求的波动性使得企业经营决策与市场需求

匹配的难度增大， 利用信息技术进行市场需求信息预

测有利于降低市场需求不确定性对企业经营决策的影

响， 提高企业的经营绩效。 已有大量的文献研究了市

场需求信息预测对于再制造供应链或闭环供应链运营

决策的影响， 王桐远等 （２０２１） ［２］ 探讨了零售商信息

分享模式对第三方回收闭环供应链绩效的影响， 发现

信息分享模式的选择与生产商的规模不经济程度和回

收效率相关。 石纯来等 （２０２１） ［３］ 分析了制造商开展

再制造的背景下零售商的信息分享策略， 发现信息分

享总是对制造商有利， 零售商分享市场需求信息的动

机强弱取决于旧产品回收效率。 张盼 （２０１９） ［５］ 研究

了政府奖惩机制下制造商负责回收闭环供应链的信息

分享策略问题， 发现提高信息预测精度可以使供应链

成员受益， 制造商在回收率较高时愿意与零售商分享

信息。 Ｎｉｅ 等 （２０２１） ［１９］ 探讨了当产品线中增加再制

造产品时零售商的信息分享策略， 发现信息分享可以

实现零售商、 制造商和环境的三赢局面。 Ｗａｎｇ 等

（２０２０） ［２０］研究发现零售商的信息分享行为对回收商

和供应链整体有利， 零售商的信息预测精度满足一定

条件时， 制造商主导或回收商主导的渠道结构对供应

链成员更有利。 在互联网技术普及使用的背景下， 线

上渠道已成为商品销售的常见渠道， 不少文献关注了

线上销售背景下的预测信息分享策略问题。 石纯来和

聂佳佳 （２０１９） ［４］探讨了产品网络外部性对双渠道供

应链信息分享策略的影响， 发现当产品网络外部性较

小时， 零售商不愿与制造商分享信息。 罗春林等

（２０１７） ［９］研究了网络平台销售模式中的信息分享策

略问题， 发现当平台提成比例过高且生产商具有规模

经济属性时， 分享需求信息未必会为平台带来更多的

期望利润。 此外， 也有少量文献关注了信息分享对医

药供应链或供应链学习能力的影响， 吴璐等 （２０２０）［２１］

分析了线下医疗机构预测信息分享对医药企业和医疗

机构的影响， 发现当医疗机构的预测精度较低时分散

采购有利于医药企业。 Ｈｕｏ 等 （２０２０） ［２２］运用结构方

程模型对信息分享与供应链学习能力和柔性的关系进

行了实证分析， 发现信息分享提升了供应链的学习能

力， 缓和了供应链学习能力和柔性的关系。
综上所述， 延保服务供应链管理的研究已成为国

内外学术界关注的热点， 已有文献主要涉及市场竞

争、 产品属性以及延保模式等因素对延保服务供应链

经营决策的影响方面， 而关于需求信息分享对于延保

服务供应链经营决策的影响及其机理问题， 亟需学术

探讨。 在当今时代， 延保服务市场需求的不确定性日

益突出， 使得延保服务供应链的经营风险逐渐增大，
因此有必要深入探讨需求预测信息分享对于延保服务

供应链经营决策的影响机理问题。 此外， 在需求信息

分享的相关文献中， 已有文献主要集中于需求信息分

享对于再制造供应链或闭环供应链经营决策的影响机

理方面， 而需求信息分享对于延保服务供应链经营决

策的影响机理研究尚无研究结论。 因此， 本文运用主

从博弈理论探讨零售商进行需求信息分享对于延保服

务供应链的产品价格决策、 服务价格决策及服务质量

决策的影响机理， 在一定程度上丰富和深化了现有

研究。
本文研究的延保服务供应链系统由一个生产商和

一个零售商构成， 生产商负责生产产品， 并将产品批

发给零售商， 同时生产商负责提供某种质量等级的延

保服务， 并将延保服务批发给零售商。 零售商负责销

售产品， 并将产品出售给消费者， 同时向消费者销售

延保服务。 零售商可以基于历史销售数据， 运用信息

技术对未来市场需求信息进行预测， 所得到的预测信

息是零售商的私有信息， 依据利益最大化原则决定是

否跟生产商分享。
为了简化研究问题便于进一步分析， 本文作如下

假设：
假设 １： 产品的市场需求量可表示为 Ｑ ＝ ａ－ｂｐ，

其中 ａ 代表产品的市场潜在需求量， ｂ 表示需求的价

格弹性， ｐ 表示产品售价。
假设 ２： 延保服务的需求量受到产品销售量、 延

保服务售价和延保服务质量三个因素的共同影响， 延

保服务的需求函数如下：

Ｑｅ ＝Ｑ－βｐｅ＋γｑｅ ＝ａ－ｂｐ－βｐｅ＋γｑｅ

其中 β 和 γ 分别表示消费者对于延保服务价格及

质量的敏感系数， 两者均大于零， 且满足关系 βｐｅ ＞
γｑｅ， 意味着只有部分消费者购买了延保服务。 此外，
由于延保服务是一种衍生需求， 消费者对于延保服务

的选择弹性比产品本身更大， 即 β ＞ ｂ。 易余胤

（２０１８） ［９］、 Ｐａｎｄａ （２０２０） ［１０］、 Ｃｈｅｎ 等 （２０２０） ［１４］也

作了类似的假设。
假设 ３： 提供延保服务需要的成本支出为 １ ／ ２ｋｑ２

ｅ，
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ｋ 表示延保服务的成本系数， ｋ 值越大说明延保服务

的供应效率越低， ｑｅ 表示延保服务的质量水平。 易

余胤 （２０１８） ［９］、 Ｃｈｅｎ 等 （２０２０） ［１４］ 也作了类似的

假设。
假设 ４： 生产商和零售商均为理性的决策者， 它

们以自身的利润最大化作为决策目标。
将本文中的其他符号及含义说明如下：
ｍ： 制造商； ｒ： 零售商； ｓ： 低碳供应链； ｗ：

低碳产品的批发价格； ｛ＣＤ， ＤＤ｝： 集中决策， 分散

决策； ｛ＣＤＩＳ， ＣＤＮＩ｝： 集中决策且信息分享， 集中

决策且无信息分享； ｛ＤＤＩＳ， ＤＤＮＩ｝： 分散决策且信

息分享， 分散决策且无信息分享； πｊ
ｉ： 情形 ｊ 下低碳

供应链成员 ｉ 的利润， 其中 ｊ ＝ ＣＤＩＳ， ＣＤＮＩ， ＤＤＩＳ，
ＤＤＮＩ， ｉ＝ｍ， ｒ， ｓ； Ｖ ｊ

ｉ： 情形 ｊ 下信息分享对低碳供

应链成员 ｉ 的价值， 其中 ｊ＝ＣＤ， ＤＤ， ｉ＝ｍ， ｒ， ｓ。
参考石纯来等 （ ２０２１） ［３］、 石纯来和聂佳佳

（２０１９） ［４］、 Ｎｉｅ 等 （２０２１） ［１９］ 和 Ｌｉ 等 （２０１３） ［２３］ 等

的研究， 假设市场潜在需求 ａ 具有不确定性， 且可用

ａ＝ａ０＋ｅ 来表示， 其中 ａ０ 表示确定部分， ｅ 表示不确

定部分， 且其期望为 ０， 方差为 σ。 零售商可以通过

对历史销售数据的统计分析， 预测未来的市场潜在需

求， 预测值为 ｆ＝ａ＋ε， 其中 ε 为预测误差， 其期望为

０， 方差为 ｖ， 方差 σ 和 ｖ 相互独立。 则根据 Ｎｉｅ
（２０２１） ［１９］、 吴璐等 （２０２０） ［２３］ 的研究， 有如下等式

成立：

Ｅ（ａ ｆ）＝ ｖ
σ＋ｖ

ａ０＋
σ
σ＋ｖ

ｆ，Ｅ（（ｆ－ａ０） ２）＝ σ＋ｖ

令 ｔ＝σ ／ （σ＋ｖ）表示预测信息的精度， 其值越大，
表示零售商的信息预测精度越高。 当 ｔ ＝ １ 时表示预

测值接近实际值， 预测信息的精度最高； ｔ ＝ ０ 时表

示预测值与实际值之间的差距较大， 预测信息的精

度很低。

三、 两种决策模式下延保服务供应链的决策模型

延保服务供应链有两种可能的决策模式， 即集中

决策模式和分散决策模式。 在集中决策模式下， 生产

商和零售商属于同一个 “超组织” 的成员， 他们均

以延保供应链整体利润的最大化为决策目标。 而在分

散决策模式下， 生产商和零售商是独立决策的经济

人， 他们均以自身利益的最大化为目标进行决策。 下

面分别构建延保服务供应链在两种决策模式下的决策

模型， 然后进行求解， 并对均衡决策结果进行比较

分析。
（一） 集中决策模式 （ＣＤ）
在此情形下， 零售商首先对市场需求信息进行预

测， 然后延保服务供应链依据零售商的预测信息， 遵

循供应链整体利润最大化的原则进行产品价格、 延保

服务质量和延保服务价格的决策。 延保服务供应链的

决策目标函数为：

ｍａｘ
ｐ，ｐｅ，ｑｅ

πＣＤ
ｓ ＝Ｅ（（ｐ－ｃ）（ａ－ｂｐ）＋ｐｅ（ａ－ｂｐ－βｐｅ＋γｑｅ）

－ １
２
ｋｑ２

ｅ ｆ） （１）

显然， 式 （１） 取得极大值的条件是其海塞矩阵

负定， 即满足 ４βｋ－ｂｋ－２γ２ ＞０。 为求式 （１） 的极大

值， 令其一阶条件为零， 联立求解得到：

ｐＣＤＩＳ ＝ ｂｃ（２βｋ－γ
２）＋Ａ（２βｋ－ｂｋ－γ２）

（４βｋ－ｂｋ－２γ２）ｂ
（２）

ｐＣＤＩＳ
ｅ ＝ ｋ（Ａ－ｂｃ）

４βｋ－ｂｋ－２γ２ （３）

ｑＣＤＩＳ
ｅ ＝ γ（Ａ－ｂｃ）

４βｋ－ｂｋ－２γ２ （４）

其中 Ａ ＝ Ｅ（ａ ｆ） ＝ （１ － ｔ） ａ０ ＋ ｔｆ， 后文同。 将式

（２） ～式 （４） 代入到式 （１）， 得到零售商进行信息

预测时采用集中决策模式的延保服务供应链整体利

润为：

πＣＤＩＳ
ｓ ＝

（２βｋ－γ２）［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］
２ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

（５）

此外， 通过运算可以得到在集中决策模式下， 零

售商没有进行信息预测时的供应链整体利润为：

πＣＤＮＩ
ｓ ＝

（ａ０－ｂｃ） ２（２βｋ－γ２）
２ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

， 两者作差得到延保服务供

应链在集中决策模式下零售商进行信息预测的价

值为：

ＶＣＤ
ｓ ＝ （２βｋ－γ２）ｔσ

２ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）
（６）

（二） 分散决策模式 （ＤＤ）
分散决策模式下， 生产商和零售商是独立的决策

者， 延保服务供应链的决策顺序为： 首先零售商决策

是否与生产商分享预测信息， 然后生产商做出产品批

发价、 延保服务批发价和延保服务质量的决策， 零售
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商在观测到生产商的决策后， 做出产品零售价和延保

服务零售价的决策。 零售商的市场需求预测信息有分

享或不分享两个选项， 下面分别对此两种情形进行建

模分析。
１ 零售商不与生产商分享信息。
此时， 生产商在没有得到零售商的市场需求预测

信息下进行决策， 其决策目标函数为：

ｍａｘ
ｗ，ｗｅ，ｑｅ

πＤＤＮＩ
ｍ ＝（ｗ－ｃ）（ａ－ｂｐ）＋ｗｅ（ａ－ｂｐ－βｐｅ＋γｑｅ）

－ １
２
ｋｑ２

ｅ （７）

零售商的决策目标函数为：

ｍａｘ
ｐ，ｐｅ

πＤＤＮＩ
ｒ ＝Ｅ（（ｐ－ｗ）（ａ－ｂｐ）＋（ｐｅ－ｗｅ）

（ａ－ｂｐ－βｐｅ＋γｑｅ） ｆ） （８）

运用逆向归纳法求解， 令式 （８） 的一阶条件为

零， 联立求解得到零售商的最优反应函数为：

ｐＤＤＮＩ ＝
ｂβ（２ｗ＋ｗｅ）－ｂγｑｅ－Ａ（２β－ｂ）

ｂ（４β－ｂ）
（９）

ｐＤＤＮＩ
ｅ ＝

（２β－ｂ）ｗｅ－ｂｗ＋２γｑｅ＋Ａ
４β－ｂ

（１０）

由于生产商没有零售商的预测信息， 它对产品零

售价 和 延 保 服 务 零 售 价 的 预 期 分 别 为： ｐ ＝
ｂβ（２ｗ＋ｗｅ）－ｂγｑｅ－ａ０（２β－ｂ）

ｂ（４β－ｂ）
，ｐｅ ＝

（２β－ｂ）ｗｅ－ｂｗ＋２γｑｅ＋ａ０

４β－ｂ
。

于是， 将预期零售价和延保服务售价代入式 （７），
式 （７） 取得极大值的条件是其海塞矩阵负定， 即满

足条件 ４βｋ－ｂｋ－γ２＞０。 此时， 令其一阶条件为零， 联

立求解可得：

ｗＤＤＮＩ ＝ １
２ｂ

（ａ０＋ｂｃ） （１１）

ｗＤＤＮＩ
ｅ ＝

γ２（ａ０－ｂｃ）
４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）

（１２）

ｑＤＤＮＩ
ｅ ＝

γ（ａ０－ｂｃ）
２（４βｋ－ｂｋ－γ２）

（１３）

将式 （１１） ～ 式 （１３） 代入式 （９）、 式 （１０），
得到贝叶斯均衡的产品零售价和延保服务零售价分

别为：

ｐＤＤＮＩ ＝
（ｂ２ｃ－４ｂβｃ－８Ａβ－４ａ０β）（４βｋ－γ２）＋４Ａｂ（６βｋ－ｂｋ－γ２）＋ａ０ｂ（４βｋ＋γ２）

４ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２）
（１４）

ｐＤＤＮＩｅ ＝

ａ０γ２（８β－ｂ）＋４βＡ（４βｋ－ｂｋ－γ２）－（２ｂβｃｋ＋ｂｃγ２＋２ａ０βｋ）（４β－ｂ）
４β（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２）

（１５）

将式 （１１） ～式 （１５） 代入到式 （７）、 式 （８），
得到分散决策且零售商不分享信息下延保服务供应链

中生产商和零售商的利润分别如下：

πＤＤＮＩ
ｍ ＝

（４βｋ－γ２）（ａ０－ｂｃ） ２

８ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）
（１６）

πＤＤＮＩ
ｒ ＝

［（４βｋ－γ２） ２－２ｂｋ（２βｋ－γ２）］（ａ０－ｂｃ） ２

１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

＋ βｔσ
ｂ（４β－ｂ）

（１７）

对式 （１６） 和式 （１７） 求和， 得到分散决策且

零售商不分享信息下延保服务供应链的整体利润为：

πＤＤＮＩ
ｓ ＝

［３（４βｋ－γ２） ２－４ｂｋ（３βｋ－γ２）］（ａ０－ｂｃ） ２

１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

＋ βｔσ
ｂ（４β－ｂ）

（１８）

２ 零售商与生产商分享信息。
此时生产商将依据零售商分享的预测信息进行决

策， 其决策目标函数为：

ｍａｘ
ｗ，ｗｅ，ｑｅ

πＤＤＩＳ
ｍ ＝Ｅ（（ｗ－ｃ）（ａ－ｂｐ）＋ｗｅ（ａ－ｂｐ－βｐｅ＋γｑｅ）

－ １
２
ｋｑ２

ｅ ｆ） （１９）

零售商的决策目标函数为：

ｍａｘ
ｐ，ｐｅ

πＤＤＩＳ
ｒ ＝Ｅ（（ｐ－ｗ）（ａ－ｂｐ）＋（ｐｅ－ｗｅ）（ａ－ｂｐ－βｐｅ

＋γｑｅ） ｆ） （２０）

运用逆向归纳法求解上述模型， 令式 （２０） 的

一阶条件为零， 联立求解可得：

ｐＤＤＩＳ ＝
ｂβ（２ｗ－ｗｅ）－ｂγｑｅ＋（２β－ｂ）Ａ

ｂ（４β－ｂ）
（２１）

ｐＤＤＩＳ
ｅ ＝

（２β－ｂ）ｗｅ－ｂｗ＋２γｑｅ＋Ａ
４β－ｂ

（２２）

将式 （２１）、 式 （２２） 代入式 （１９）， 式 （１９）
取得极大值的条件是其海塞矩阵负定， 即满足条件

４βｋ－ｂｋ－γ２＞０。 此时， 令其一阶条件为零， 联立求解

可得：
８０１
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ｗＤＤＩＳ ＝ ｂｃ＋Ａ
２ｂ

（２３）

ｗＤＤＩＳ
ｅ ＝ γ２（Ａ－ｂｃ）

４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）
（２４）

ｑＤＤＩＳ
ｅ ＝ γ（Ａ－ｂｃ）

２（４βｋ－ｂｋ－γ２）
（２５）

将式 （２３） ～式 （２５） 代入式 （２１）、 式 （２２），
得到结果如下：

ｐＤＤＩＳ ＝ ｂｃ（４βｋ－γ
２）＋４Ａｋ（３β－ｂ）＋３Ａγ２

４ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）
（２６）

ｐＤＤＩＳ
ｅ ＝（２βｋ＋γ

２）（Ａ－ｂｃ）
４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）

（２７）

将式 （２３） ～式 （２７） 代入式 （１９）、 式 （２０），
得到分散决策且信息分享下延保服务供应链中生产商

和零售商的利润分别为：

πＤＤＩＳ
ｍ ＝

（４βｋ－γ２）［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］
８ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）

（２８）

πＤＤＩＳ
ｒ ＝

［（４βｋ－γ２） ２－２ｂｋ（２βｋ－γ２）］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］
１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

（２９）

对式 （２８） 和式 （２９） 求和， 得到分散决策且

零售商分享信息下延保服务供应链的整体利润为：

πＤＤＩＳ
ｓ ＝

［３（４βｋ－γ２） ２－４ｂｋ（３βｋ－γ２）］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］
１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

（３０）

四、 均衡比较分析

命题 １： 延保服务供应链采用集中决策模式下，
零售商进行市场需求信息预测并分享使供应链整体利

润增加， 且利润增加的额度与消费者的延保服务质量

敏感系数、 信息预测精度和市场需求波动程度正相

关， 与消费者的延保服务价格敏感系数和延保服务成

本系数负相关。
证明： 由于 ４βｋ－ｂｋ－２γ２ ＞０ 成立， 故 ２βｋ－γ２ ＞０

恒成立， 因此由式 （６） 可得， ＶＣＤ
ｓ ＞０ 恒成立， 即零

售商信息分享总能够增加集中决策下延保供应链的整

体利润。
又由式 （６） 可得：

∂ＶＣＤ
ｓ

∂γ
＝ ｋγｔσ
（４βｋ－ｂｋ－２γ２）２＞０，

∂ＶＣＤ
ｓ

∂ｔ
＝ （２βｋ－γ２）σ
２ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

＞０，

∂ＶＣＤ
ｓ

∂σ
＝ （２βｋ－γ２）ｔ
２ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

＞０，
∂ＶＣＤ

ｓ

∂β
＝ －ｋ２ｔσ
（４βｋ－ｂｋ－２γ２）２＜０，

∂ＶＣＤ
ｓ

∂ｋ
＝ －γ２ ｔσ
２（４βｋ－ｂｋ－２γ２） ２＜０。 证毕。

命题 １ 表明， 延保供应链采用集中决策模式下，
当消费者对于延保服务质量的敏感性较高时， 零售

商进行市场需求信息预测并分享有助于供应链更好

地决策延保服务质量， 显著提升供应链整体利润。
当市场需求的波动较大、 零售商的信息预测精度较

高时， 进行市场需求信息预测可以使延保供应链的

整体利润较快地提升， 因此有必要开展市场需求信

息预测。 当消费者对于延保服务的价格敏感性较

高、 供应链提供延保服务的效率较低时， 零售商进

行市场需求信息预测会降低市场的消费需求， 弱化

供应链提升延保服务质量的动机， 使得信息分享的

价值呈下降趋势。
命题 ２： 延保服务供应链采用分散决策模式下，

零售商进行市场需求信息预测并与生产商分享使自身

的利润下降， 生产商的利润增加。 当产品的需求价格

弹性满足一定条件时， 零售商信息分享使得延保服务

供应链整体的利润增加。
证明过程见附录。
命题 ２ 表明， 延保服务供应链采用分散决策模式

下， 零售商进行市场需求信息预测并分享总是对自身

不利， 而对生产商是有利的。 这是因为生产商可以利

用市场需求预测信息更好地进行产品批发价格、 延保

服务批发价格以及延保服务质量的决策， 使得自身的

利润得到增加， 而零售商在延保供应链中处于从属地

位， 对于产品零售价格和延保服务零售价格的调整空

间有限， 使得自身利润出现下降。 对于延保服务供应

链整体而言， 当消费者对于产品价格的敏感系数位于

某个区间时， 零售商进行信息预测并分享所引起的生

产商利润上涨幅度超过了零售商利润下降幅度， 使得

供应链整体利润增加， 反之供应链整体利润减少。
命题 ３： 延保服务供应链采用分散决策模式下，

零售商进行需求信息预测并分享对于生产商、 零售商

及供应链整体的价值均与消费者对于延保服务的价格

敏感系数和延保服务的成本系数成反比， 与消费者对

于延保服务的质量敏感系数成正比。
证明： 由命题 ２ 可得：

ｄＶＤＤ
ｒ

ｄβ
＝［（４βｋ－ｂｋ－２γ

２） ２＋２γ２ｋ２（４β－ｂ） ２］ｔσ
－４（４β－ｂ） ２（４βｋ－ｂｋ－γ２） ３ ＜０，
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ｄＶＤＤ
ｒ

ｄγ
＝ ｋ２γ（４β－ｂ）ｔσ
４ （４βｋ－ｂｋ－γ２）３＞０，

ｄＶＤＤ
ｒ

ｄｋ
＝ －ｋγ２（４β－ｂ）ｔσ
８（４βｋ－ｂｋ－γ２）３＜０，

ｄＶＤＤ
ｍ

ｄβ
＝ －ｋ２ｔσ
２ （４βｋ－ｂｋ－γ２）２＜０，

ｄＶＤＤ
ｍ

ｄγ
＝ ｋγｔσ
４（４βｋ－ｂｋ－γ２）２＞０，

ｄＶＤＤ
ｍ

ｄｋ
＝ －γ２ｔσ
８（４βｋ－ｂｋ－γ２）２＜０，

ｄＶＤＤ
ｓ

ｄβ
＝ ｋ

２（８βｋ－２ｂｋ－γ２）
－４（４βｋ－ｂｋ－γ２）３＜０，

ｄＶＤＤ
ｓ

ｄγ
＝ ｋγ（８βｋ－２ｂｋ－γ２）

４（４βｋ－ｂｋ－γ２）３ ＞０，
ｄＶＤＤ

ｓ

ｄｋ
＝ －γ２（８βｋ－２ｂｋ－γ２）

８（４βｋ－ｂｋ－γ２）３ ＜０。

证毕。

命题 ３ 表明， 延保供应链采用分散决策模式时，
消费者的延保服务质量敏感系数对于信息分享的价值

具有强化作用， 即对于供应链成员及整体而言， 消费

者的延保服务质量敏感程度越高， 零售商进行信息分

享所引起的利润增长现象越显著， 而消费者的延保服

务价格敏感系数和成本系数对于信息分享的价值具有

弱化作用， 即当此二者越大时， 零售商进行信息分享

使得延保供应链成员及整体的利润增幅下降。
命题 ４： 零售商进行需求信息分享时， 采用集中

决策模式的延保服务供应链中产品零售价格低于分散

决策模式， 而延保服务价格、 延保服务质量、 产品销

量和延保服务销量均高于分散决策模式。
证明： 由式 （２）～式 （４）、 式 （２５）～式 （２７） 可得：

　 ｐＣＤ－ｐＤＤ

＝［（４βｋ－ｂｋ－γ
２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋ｂｋ（４βｋ－ｂｋ）］（Ａ－ｂｃ）

－４ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）
＜０，

ｐＣＤｅ －ｐＤＤｅ ＝［２βｋ（４βｋ－ｂｋ－２γ
２）＋γ２（ｂｋ＋２γ２）］（Ａ－ｂｃ）

４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）
＞０，

ｑＣＤ
ｅ －ｑＤＤ

ｅ ＝ ｋγ（４β－ｂ）（Ａ－ｂｃ）
２（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

＞０，

ＱＣＤ－ＱＤＤ ＝
［２（２βｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋ｂγ２ｋ］（Ａ－ｂｃ）

４（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）
＞０，

ＱＣＤ
ｅ －ＱＤＤ

ｅ ＝ ［２（２βｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋ｂγ２ｋ］（Ａ－ｂｃ）
４（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）

＞０。

证毕。

命题 ４ 表明， 不论零售商对于市场需求信息的预

测结果如何， 延保服务供应链在集中决策模式下都将

制定比分散决策模式更低的产品零售价格， 通过扩大

产品的销量来实现产品销售利润的最大化。 在延保服

务方面， 集中决策模式下消费者将享受比分散决策模

式更高质量的延保服务， 但与此同时也将支付比分散

决策模式更高的延保服务价格， 二者共同作用的结果

是集中决策模式下延保服务的销量更高， 从而实现供

应链在延保服务领域的利润最大化。
命题 ５： 延保服务供应链采用分散决策模式下，

当零售商对市场需求信息的预测值大于市场需求的均

值时： （１） 零售商进行信息分享下的产品批发价格、
延保服务批发价格、 延保服务质量和产品零售价格均

高于不分享情形； （２） 当 ｋ＜（８β
－ｂ）γ２

２β（４β－ｂ）
时， 零售商进

行信息分享下的延保服务零售价格高于信息不分享情

形， 否则延保服务零售价格低于信息不分享情形。
证明： 由式 （ １１） ～ 式 （ １５）、 式 （ ２３ ） ～ 式

（２７） 可得：

ｗＤＤＩＳ－ｗＤＤＮＩ ＝
ｔ（ｆ－ａ０）

２ｂ
，ｗＤＤＩＳ

ｅ －ｗＤＤＮＩ
ｅ ＝

γ２ｔ（ｆ－ａ０）
４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）

，

ｑＤＤＩＳ
ｅ －ｑＤＤＮＩ

ｅ ＝
γｔ（ｆ－ａ０）

２（４βｋ－ｂｋ－γ２）
，

ｐＤＤＩＳ－ｐＤＤＮＩ ＝
ｔ［４β（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋（４β－ｂ）γ２］（ｆ－ａ０）

４ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２）
，

ｐＤＤＩＳ
ｅ －ｐＤＤＮＩ

ｅ ＝
ｔ（８βγ２＋２ｂβｋ－８β２ｋ－ｂγ２）（ｆ－ａ０）

４β（４βｋ－ｂｋ－γ２）（４β－ｂ）
。

由上可见， 当 ｆ＞ａ０ 时， ｗＤＤＩＳ＞ｗＤＤＮＩ， ｗＤＤＩＳ
ｅ ＞ｗＤＤＮＩ

ｅ ，
ｑＤＤＩＳｅ ＞ｑＤＤＮＩｅ ， ｐＤＤＩＳ＞ｐＤＤＮＩ， 而当 ｆ＞ａ０ 且满足 ８βγ２＋２ｂβｋ－

８β２ｋ－ｂγ２ ＞ ０， 即 ｋ ＜ （８β－ｂ）γ２

２β（４β－ｂ）
时， ｐＤＤＩＳ

ｅ ＞ ｐＤＤＮＩ
ｅ 成立，

否则 ｐＤＤＩＳ
ｅ ＜ｐＤＤＮＩ

ｅ 。 证毕。
命题 ５ 表明， 延保服务供应链采用分散决策模式

下， 若零售商对于市场需求信息的预测结果比较乐

观， 相对于信息不分享情形， 在信息分享情形下生

产商将制定更高的产品批发价格和延保服务批发价

格， 同时提供更高质量的延保服务， 此时零售商也

将相应地提高产品的零售价格， 实现自身利润的最

大化。 而延保服务零售价格的变化趋势与延保服务

的供应效率相关， 当供应效率较高时， 信息分享情

形下零售商会制定比信息不分享情形下更高的延保

服务零售价格， 否则零售商会制定更低的延保服务

零售价格。
命题 ６： 零售商进行市场需求信息预测并分享

情形下， 采用集中决策模式的延保服务供应链整体

利润总是高于分散决策模式， 且二者的差额随着市

场需求波动程度、 信息预测精度、 消费者对于延保

服务的价格敏感系数以及延保服务的成本系数的提

０１１



　 ２０２２ 年第 ６ 期 ·工商管理·

高而扩大， 随着消费者对于延保服务质量敏感系数

的提高而缩小。
证明过程见附录。
命题 ６ 表明， 当延保服务供应链中的零售商进

行市场需求信息预测并与生产商分享时， 相对于集

中决策模式， 采用分散决策模式总会导致延保供应

链的决策效率损失。 且这种效率损失的变化趋势

为： （１） 市场需求的波动程度越大， 零售商的预测

信息精度越高， 消费者对于延保服务的质量敏感度越

高， 延保服务供应链因分散决策所导致的决策效率损

失越大。 （２） 消费者对于延保服务的价格敏感性越

高， 延保服务的成本系数越大时， 决策效率损失越

小。 因此对于采用分散决策模式且零售商进行需求信

息分享下的延保服务供应链， 需要设计合理的契约机

制来改善供应链的决策效率。

五、 信息分享补偿机制

由命题 ２ 可知， 当产品的需求价格弹性满足一定

条件时， 延保服务供应链采用分散决策模式下零售商

进行需求预测信息分享会导致自身利润下降， 同时使

得生产商的利润增加， 因此如果不能对零售商的信息

分享行为进行利益补偿， 则它没有分享需求预测信息

的动机。 本部分拟借鉴纳什讨价还价模型设计零售商

的信息分享补偿机制， 为使生产商和零售商均有分享

信息的动机， 该机制需要满足两个条件： 其一是信息

分享后零售商的利润高于利润分享前， 其二是信息分

享后生产商的利润高于信息分享前。 假设信息分享使

得延保供应链整体的利润增加值为 ＶＤＤＩＳ
ｓ ， 其中生产

商和零售商的利润增加值分别为 ΔＶＤＤＩＳ
ｍ 和 ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ， 它

们的风险规避系数分别为 λｍ 和 λｒ， 则二者的效用函

数分别为 ｕｍ ＝ （ΔＶＤＤＩＳ
ｍ ） λｍ， ｕｒ ＝ （ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ） λｒ， 于是可

以建立如下纳什讨价还价模型：

ｍａｘ
ΔＶＤＤＩＳｍ ，ΔＶＤＤＩＳｒ

ｕ＝ｕｍ·ｕｒ ＝（ΔＶＤＤＩＳ
ｍ ） λｍ（ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ） λｒ

ｓ ｔ
ΔＶＤＤＩＳ

ｍ ＋ΔＶＤＤＩＳ
ｒ ＝ＶＤＤＩＳ

ｓ ＝ Ｂｔσ
１６ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２）２

ΔＶＤＤＩＳ
ｍ ＞０， ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ＞０

ì

î

í

ïï

ïï

对上述模型进行求解， 得到结果为： ΔＶＤＤＩＳ
ｍ ＝

λｍ

λｍ＋λｒ
ＶＤＤＩＳ

ｓ ， ΔＶＤＤＩＳ
ｒ ＝

λｒ

λｍ＋λｒ
ＶＤＤＩＳ

ｓ ， 因此当风险规避系数

λｍ 和 λｒ 确定以后， 生产商和零售商的利润补偿额度就

可以确定下来。 在此补偿机制下， 生产商和零售商获得

的利润分别为 Ｅ（πＤＤＩＳ
ｍ ）－ΔＶＤＤＩＳ

ｒ 和 Ｅ（πＤＤＩＳ
ｒ ）＋ΔＶＤＤＩＳ

ｒ 。
命题 ７： 若分散决策模式下延保供应链中的生产

商与零售商具有相同的风险规避程度， 则当满足条件

ｂγ２（３２βｋ－８ｂｋ－５γ２）＞２８β（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ 时， 信息分享

补偿机制下零售商分享信息后生产商和零售商的利润

均高于信息分享前。
证明： 因为 λｍ ＝λｒ， 由纳什讨价还价模型可求得

ΔＶＤＤＩＳ
ｍ ＝ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ＝ １
２
ＶＤＤＩＳ

ｓ ， 因此信息分享补偿机制实施后

延保供应链中的生产商和零售商的利润增加分别为：

［Ｅ（πＤＤＩＳ
ｍ ）－ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ］－Ｅ（πＤＤＮＩ
ｍ ）

　 ＝［２０βｋ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－２γ
２）＋γ４（２０β－ｂ）］ｔσ

３２ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ ＞０

［Ｅ（πＤＤＩＳ
ｒ ）＋ΔＶＤＤＩＳ

ｒ ］－Ｅ（πＤＤＮＩ
ｒ ）

　 ＝［ｂγ
２（３２βｋ－８ｂｋ－５γ２）－２８β（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２］ｔσ

３２ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

因此， 当满足条件 ｂγ２ （ ３２βｋ － ８ｂｋ － ５γ２ ） ＞ ２８β
（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ 时， Ｅ（πＤＤＩＳ

ｒ ） ＋ΔＶＤＤＩＳ
ｒ ＞Ｅ（πＤＤＮＩ

ｒ ）， 此时

信息分享后生产商和零售商的利润均高于信息分享

前。 证毕。
命题 ７ 表明， 采用分散决策模式的延保服务供应

链在一定情况下， 实施信息分享补偿机制可以促进生

产商和零售商之间的信息分享合作， 使得二者均有意

愿通过需求信息分享提高自身的利润。

六、 算例分析

为考察延保服务供应链的主要参数对信息分享下

供应链成员以及整体利润的影响， 本部分将运用数值

算例进行分析演示。 参考相关文献的假设， 令参数

ａ０ ＝ １ ０００， ｃ ＝ １００， ｂ ＝ ２， β ＝ ４， γ ＝ ２， ｋ ＝ １ ５， ｔ ＝
０ ６， σ＝ ６。 图 １、 图 ２ 中固定其他参数不变， β 的变

化范围为 ［３， ５］； 图 ３、 图 ４ 中固定其他参数不变，
γ 的变化范围为 ［１， ３］； 图 ５、 图 ６ 中固定其他参

数不变， ｋ 的变化范围为 ［２， ３］。 用 Ｍａｔｌａｂ 作图，
得到结果如下：

由图 １ 可见， 延保服务供应链采用分散决策模式

且零售商进行信息分享的情形下， 随着消费者对于延

保服务价格敏感性的增强， 生产商和零售商的利润均

呈现非线性下降趋势， 但生产商的利润总是高于零售

商。 这是由于消费者对延保服务价格敏感性的增强使

得延保服务的销量下降， 让生产商和零售商的利润均
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受到影响， 但是生产商是延保供应链的主导方， 可以

利用优先定价权获得比零售商更高的利润分成。 由图

２ 可见， 随着消费者对于延保服务价格敏感性的增

强， 集中决策和分散决策模式下延保供应链的整体利

润均呈现下降趋势， 但是集中决策模式下延保供应链

整体利润下降的幅度更大， 使得二者的差距逐渐缩

小。 因为消费者对于延保服务价格敏感性的增强使得

集中决策模式下延保服务销量的下降幅度更大， 此时

分散决策的效率损失呈逐渐弱化的趋势。
图 ３、 图 ４ 揭示了消费者的延保服务质量敏感性

对于延保供应链成员及整体利润的影响。 由图 ３ 可见

在分散决策模式下， 随着消费者的延保服务质量敏感

性的增强， 生产商和零售商的利润均呈现逐渐上升的

趋势， 生产商的利润总是高于零售商， 但由于零售商

的利润上升速度更快， 使得二者的差距在缩小， 这表

明零售商从消费者延保服务质量敏感性增强中获益更

多。 图 ４ 则说明在集中决策模式和分散决策模式下延

保供应链整体利润均随着消费者的延保服务质量敏感

性增强而增加， 但由于集中决策模式下供应链整体利

润的上升幅度更大， 使得二者的差距呈扩大趋势， 表

明延保供应链的决策效率损失随着消费者的延保服务

敏感性增强而增大。
图 ５、 图 ６ 呈现了延保服务成本系数对于供应链

成员及整体利润的影响。 在分散决策模式下， 随着延

保服务成本系数的增大， 生产商和零售商的利润均呈

非线性下降趋势， 但是零售商的利润下降趋势更显

著， 使得二者的利润差距呈逐步扩大的趋势， 这表明

延保服务成本系数增大对零售商的伤害更大。 随着延

保服务成本系数的增大， 集中决策模式与分散决策模

式下延保供应链的整体利润均呈逐渐下降的趋势， 然

而集中决策模式下供应链整体利润的下降幅度更大，
使得二者的差距逐步缩小， 这表明随着延保服务成本

系数的增大， 分散决策引起的延保供应链决策效率损

失得到缓解。
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七、 研究结论与展望

（一） 研究结论

为探讨零售商进行需求预测信息分享对延保服务

供应链产品定价、 延保服务定价以及延保服务质量决

策的影响机理， 笔者依据主从博弈理论建立了延保服

务供应链分别采用集中决策与分散决策两种模式、 零

售商进行信息分享或不分享情形下的决策模型， 通过

对决策模型进行求解并对产品价格、 延保服务价格以

及延保服务质量决策的均衡决策结果进行了比较分

析， 在此基础上进一步比较分析延保服务供应链成员

企业及整体的期望利润， 得出如下主要研究结论。
第一， 集中决策模式下， 零售商进行需求信息分

享使得延保服务供应链整体的利润得到提升。 随着消

费者的延保服务质量敏感性提高、 信息预测精度提高

以及市场需求的波动程度增大， 延保服务供应链整体

利润提升的额度增加； 随着消费者的延保服务价格敏

感性提高以及延保服务的成本系数增大， 延保服务供

应链整体利润提升的额度减少。
第二， 分散决策模式下， 若零售商对于市场需求

的预测值大于市场需求的均值， 信息分享使得产品批

发价格、 产品零售价格、 延保服务批发价格以及延保

服务质量提高。 当延保服务的成本系数低于某个阀值

时， 信息分享使得延保服务零售价格提高。
第三， 零售商信息分享下， 相对于分散决策模

式， 集中决策模式的延保服务供应链中产品零售价格

更低， 延保服务价格、 延保服务质量、 产品销售量和

延保服务销售量更高。
第四， 零售商信息分享下， 分散决策的延保服务

供应链中存在决策效率损失。 当市场需求波动程度越

大、 需求信息的预测精度越高、 消费者的延保服务质

量敏感性越高时， 决策效率损失越大。 当消费者的延

保服务价格敏感性越高、 延保服务成本系数越高时，
决策效率损失越小。

（二） 管理启示

第一， 若消费者对于延保服务质量的敏感度高、

价格的敏感度低， 且延保服务的成本系数较小， 集中

决策模式下零售商应该进行市场需求信息预测并分

享。 因为此时进行需求信息分享可以大幅度提高延保

服务供应链整体的利润。 延保服务供应链采用分散决

策模式下， 只有设计合适的信息分享补偿机制才能使

零售商有动机进行信息分享。
第二， 延保服务供应链在分散决策模式下， 零售商

应该尽量提高需求预测信息的精准度。 因为需求预测信

息的精准度会直接影响延保服务供应链中的产品批发价

格、 产品零售价格、 延保服务批发价和延保服务质量的

决策结果， 进而影响延保服务供应链的经济效益。
第三， 当零售商进行需求信息分享时， 延保服务供

应链应该尽可能采用集中决策模式。 因为采用集中决策

模式可以让消费者以更低的价格购买产品， 并获得更高

质量的延保服务， 同时供应链整体还可以获得更高额的

利润， 从而实现延保服务供应链和消费者的双赢。
第四， 零售商可以通过营销手段提高消费者的延

保服务价格敏感性， 降低消费者的延保服务质量敏感

性， 生产商可以通过降低延保服务的供应效率来弱化

分散决策下因为信息分享导致的延保服务供应链决策

效率损失。
（三） 局限与展望

关于延保服务供应链运营决策的诸多文献中， 需

求信息分享的作用和价值尚未涉及。 基于此， 本文从

零售商进行市场需求信息预测的视角探讨了信息分享

对于延保服务供应链运营决策的影响机理， 后续研究

可以从如下两方面进行拓展和延伸。 第一， 现实中不

仅零售商会预测市场需求信息， 生产商也能够运用信

息技术进行市场需求信息预测， 因此可以进一步探讨

生产商和零售商进行双向需求信息分享对于延保服务

供应链运营决策的影响机理问题； 第二， 本文假设零

售商仅对市场需求信息进行预测并分享， 现实中延保服

务供应链中的其他信息也可能是不透明的， 需要事先进

行预测和评估， 例如产品和延保服务的成本信息、 延保

服务的质量信息等， 对此类信息进行预测并分享会如何

影响延保服务供应链的运营决策也需要拓展和深化。

附录

１ 命题 ２ 的证明。
由式 （１６） ～式 （１８） 和式 （２８） ～式 （３０） 可得：

πＤＤＩＳ
ｍ －πＤＤＮＩ

ｍ ＝ＶＤＤ
ｍ ＝ （４βｋ－γ２） ｔσ

８ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）
＞０
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πＤＤＩＳ
ｒ －πＤＤＮＩ

ｒ ＝ＶＤＤ
ｒ ＝｛ｂγ２［２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋γ２］－１２β（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２｝ ｔσ

１６ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

＜｛ｂγ
２［２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋γ２］－１２ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２｝ ｔσ

１６ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

　 ＝ ｛２ｂ（４βｋ－ｂｋ－γ２）［４（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋３γ２］＋ｂ［２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋γ２］［２（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋γ２］｝ ｔσ
－１６ｂ（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ ＜０

πＤＤＩＳ
ｓ －πＤＤＮＩ

ｓ ＝ＶＤＤ
ｓ ＝（３２ｂβ２ｋ２＋８ｂβγ２ｋ＋３２β２γ２ｋ－４ｂ２βｋ２－４ｂ２γ２ｋ－３ｂγ４－６４β３ｋ２－４βγ４） ｔσ

１６ｂ （４β－ｂ） （４βｋ－ｂｋ－γ２） ２

令 Ｂ＝ ３２ｂβ２ｋ２＋８ｂβγ２ｋ＋３２β２γ２ｋ－４ｂ２βｋ２－４ｂ２γ２ｋ－３ｂγ４－６４β３ｋ２－４βγ４， 显然 Ｂ 是关于 ｂ 的二次函数， 且函数

图像开口朝下， 为判断 Ｂ 的正负性， 令其对 ｂ 求一阶导数， 得到：
ｄＢ
ｄｂ

＝－８ｂβｋ２－８ｂγ２ｋ＋３２β２ｋ２＋８βγ２ｋ－３γ４＞－８ｂβｋ２－８βγ２ｋ＋３２β２ｋ２＋８βγ２ｋ－４γ４ ＝ ８βｋ（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋４γ２（２βｋ－γ２）＞０，

故 Ｂ 是关于 ｂ 的增函数， 令 Ｂ＝ ０ 求得两个零点为：

ｂ１ ＝
３２β２ｋ２＋８βγ２ｋ－３γ４－ ３２０β２γ４ｋ２－１１２βγ６ｋ＋９γ８

８ｋ（βｋ＋γ２）

ｂ２ ＝
３２β２ｋ２＋８βγ２ｋ－３γ４＋ ３２０β２γ４ｋ２－１１２βγ６ｋ＋９γ８

８ｋ（βｋ＋γ２）

因此当 ｂ∈（ｂ１， ｂ２） 时 Ｂ＞０， πＤＤＩＳ
ｓ －πＤＤＮＩ

ｓ ＞０， 否则 πＤＤＩＳ
ｓ －πＤＤＮＩ

ｓ ＜０。 证毕。
２ 命题 ６ 的证明。
由式 （５） 和式 （３０） 可得：

πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ＝
［２（２βｋ－γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２＋２ｂｋγ２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋ｂｋγ４］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］

１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ ＞０

ｄ（πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ）
ｄｔ

＝［２（２βｋ－γ
２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２＋２ｂｋγ２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋ｂｋγ４］σ
１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ ＞０

ｄ（πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ）
ｄσ

＝ ｔ［２（２βｋ－γ
２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２＋２ｂｋγ２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋ｂｋγ４］
１６ｂ（４βｋ－ｂｋ－２γ２）（４βｋ－ｂｋ－γ２） ２ ＞０

ｄ（πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ）
ｄβ

＝
ｋ３［ｋ（４β－ｂ） ２（４βｋ－ｂｋ－γ２）＋２γ２（４β－ｂ）（４βｋ－ｂｋ－２γ２）］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］

－４（４βｋ－ｂｋ－２γ２） ２（４βｋ－ｂｋ－γ２） ３ ＜０

ｄ（πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ）
ｄγ

＝
ｋ３γ（４β－ｂ） ２［２（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋γ２］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］

４（４βｋ－ｂｋ－２γ２） ２（４βｋ－ｂｋ－γ２） ３ ＞０

ｄ（πＣＤＩＳ
ｓ －πＤＤＩＳ

ｓ ）
ｄｋ

＝
ｋ２γ２（４β－ｂ） ２［２（４βｋ－ｂｋ－２γ２）＋γ２］［（ａ０－ｂｃ） ２＋ｔσ］

－８（４βｋ－ｂｋ－２γ２） ２（４βｋ－ｂｋ－γ２） ３ ＜０

证毕。
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中国南北经济差距及其趋势预测
Ｃｈｉｎａｓ Ｎｏｒｔｈ⁃Ｓｏｕｔｈ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇａｐ ａｎｄ Ｔｒｅｎｄ Ｆｏｒｅｃａｓｔ

吕承超 崔　 悦
ＬＹＵ Ｃｈｅｎｇ⁃ｃｈａｏ ＣＵＩ Ｙｕｅ

［摘　 要］ 南北地区发展问题近年来逐渐凸显， 促进南北地区协调发展有利于推动经济高质量发

展。 本文利用 Ｄａｇｕｍ 基尼系数和空间 Ｍａｒｋｏｖ 链方法， 使用 １９７８—２０１９ 年中国 ３１ 个省份人均 ＧＤＰ、
居民人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资产投资额和进出口额数据， 测度中国南北地区经济差

距， 并对其时空演进趋势作出预测。 研究表明， １９７８ 年以来中国南北地区经济发展水平不断提高，
近年来南方地区人均 ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资产投资额和进出口额均高

于北方。 Ｄａｇｕｍ 基尼系数结果发现， 人均 ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资产投

资额和进出口额的地区差距主要来源均为地区内差距， 考察后期南北地区间基尼系数均呈现升高态

势。 空间 Ｍａｒｋｏｖ 链结果表明， 南北地区经济发展水平存在显著空间依赖性， 南方地区在人均 ＧＤＰ、
进出口额方面向上转移概率较高， 北方地区在居民人均可支配收入、 居民消费水平和固定资产投资额

方面向上转移概率较高。
［关键词］ 南北经济差距　 Ｄａｇｕｍ 基尼系数　 Ｋｅｒｎｅｌ 密度估计　 空间 Ｍａｒｋｏｖ 链
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ｕｓｅｓ Ｄａｇｕｍ Ｇｉｎｉ ｃｏｅｆｆｉｃｉｅｎｔ ａｎｄ ｓｐａｔｉａｌ ｍａｒｋｏｖ ｃｈａｉｎ ｔｏ ｃｏｎｄｕｃｔ ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｉｔ ｉｓ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｅｃｏｎｏｍｉｃ
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ｃｏｅｆｆｉｃｉｅｎｔ ｆｏｕｎｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｍａｉｎ ｓｏｕｒｃｅｓ ｏｆ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｇａｐｓ ｉｎ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ ＧＤＰ， ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ ｄｉｓｐｏｓａｂｌｅ ｉｎｃｏｍｅ ｏｆ
ｒｅｓｉｄｅｎｔｓ， ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｌｅｖｅｌ， ｆｉｘｅｄ ａｓｓｅｔ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ， ａｎｄ ｉｍｐｏｒｔｓ ａｎｄ ｅｘｐｏｒｔｓ ａｒｅ ａｌｌ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｇａｐｓ Ｉｎ ｔｈｅ
ｌａｔｅｒ ｐｅｒｉｏｄ ｏｆ ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ， ｔｈｅ Ｇｉｎｉ ｃｏｅｆｆｉｃｉｅｎｔ ｂｅｔｗｅｅｎ ｒｅｇｉｏｎｓ ｏｆ ｔｈｅ ｎｏｒｔｈ ａｎｄ ｓｏｕｔｈ ｃｏｎｔｉｎｕｅｄ ｔｏ ｉｎｃｒｅａｓｅ Ｔｈｅ
ｒｅｓｕｌｔｓ ｏｆ ｔｈｅ ｓｐａｔｉａｌ ｍａｒｋｏｖ ｃｈａｉｎ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ｉｎ ｔｈｅ ｎｏｒｔｈ ａｎｄ ｓｏｕｔｈ ｓｈｏｗｓ ａ
ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｓｐａｔｉａｌ ｄｅｐｅｎｄｅｎｃｅ Ｓｏｕｔｈ ｈａｓ ａ ｈｉｇｈｅｒ ｐｒｏｂａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｕｐｗａｒｄ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｉｎ ｔｅｒｍｓ ｏｆ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ ＧＤＰ
ａｎｄ ｉｍｐｏｒｔ ａｎｄ ｅｘｐｏｒｔ ｖｏｌｕｍｅ Ｎｏｒｔｈ ｈａｓ ａ ｈｉｇｈｅｒ ｐｒｏｂａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｕｐｗａｒｄ ｔｒａｎｓｆｅｒ ｉｎ ｔｅｒｍｓ ｏｆ ｐｅｒ ｃａｐｉｔａ
ｄｉｓｐｏｓａｂｌｅ ｉｎｃｏｍｅ， ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｌｅｖｅｌ ａｎｄ ｆｉｘｅｄ ａｓｓｅｔ ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｎｏｒｔｈ⁃ｓｏｕｔｈ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｇａｐ 　 Ｄａｇｕｍ Ｇｉｎｉ ｃｏｅｆｆｉｃｉｅｎｔ 　 Ｋｅｒｎｅｌ ｄｅｎｓｉｔｙ ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ 　 Ｓｐａｔｉａｌ
ｍａｒｋｏｖ ｃｈａｉｎ
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一、 引言

党的十八大以来， 党中央提出了 “创新、 协调、
绿色、 开放、 共享” 新发展理念， 实施了京津冀协

同发展、 长江经济带、 粤港澳大湾区建设、 长三角一

体化等引导区域发展的重大战略。 党的十九大指出我

国社会主要矛盾已经转化为人民日益增长的美好生活

需要和不平衡不充分的发展之间的矛盾， 同时指出要

实施区域协调发展战略。 “十四五” 规划明确要求坚

持实施区域重大战略、 区域协调发展战略， 推动区域

协调发展， 这意味着我国进入了区域发展的新阶段。
但是 ２０１３ 年以来， 增速换挡、 结构优化、 动能转换

的经济发展新常态特征逐渐显著， 我国区域发展逐渐

出现新情况， 呈现新趋势， 区域分化格局逐渐显现。
随着经济重心进一步南移 （习近平， ２０１９［１］ ）， 在南

北区域间表现出较为明显的分化趋势。 ２０１３ 年南方

省份整体名义 ＧＤＰ 增速首次超过北方， 此后南北地

区间经济增速差距逐渐扩大， ２０１３—２０１９ 年南北地

区经济增速差距由 １ ４０％扩大至 １３ ８３％①； ２０１９ 年

南方省份名义 ＧＤＰ 占全国总量的 ６４ ５６％， 北方仅为

３５ ４４％， 北方经济总量占比是 １９７８ 年以来的最小

值。 南北地区经济增速与总量占比呈现出 “南快北

慢” 和 “南升北降” 的格局， 南北发展非均衡现象

引起广泛关注， “南北差距” 逐渐扩大问题已然成为

中国区域协调发展面临的新问题与新情况。 鉴于此，
本文梳理中国南北地区经济发展现状， 测度南北地区

经济差距并分析差距的来源， 预测南北经济差距未来

的演变趋势， 进而提出缩小南北地区经济差距的对

策。 本文研究对构建南北地区经济发展新格局、 促进

区域协调发展具有重要意义。

二、 文献综述

中国长期存在着地区经济差距现象 （ Ｌｅｅ 等，
２０１２［２］）， 并且始终处于变化之中。 已有学者从不同

视角对中国地区经济差距展开研究， 部分学者重点研

究了中国东中西部地区经济差距的演变趋势。 １９７８—
２０１９ 年中国地区经济差距的演变过程可分为三个阶

段： 第一阶段为 １９７８—１９９０ 年， 中国地区经济差距

呈现缩小态势 （宋德勇， １９９８［３］ ）， 造成该现象的主

要原因是东部地区内部收敛 （石磊和高帆， ２００６［４］ ）；

第二阶段为 １９９０—２００３ 年， 中国地区经济差距呈现

扩大趋势 （章奇， ２００１［５］； 李广众， ２００１［６］ ）， 主要

源自中部与东部地区的省际发散 （石磊和高帆，
２００６［４］）； 第三阶段为 ２００３—２０１９ 年， 中国地区经济

差距呈现收敛态势 （刘志杰， ２０１１［７］； 刘华军和杜

广杰， ２０１７［８］）。 此外， 彭文斌和刘友金 （２０１０） ［９］

基于 １９７９—２００８ 年的省际面板数据发现东中西部地

区内部经济差距逐渐扩大， 且存在 “俱乐部收敛”
现象。 具体来看， 东部地区内部经济差距变化趋势与

总体趋势相似， 中部与西部地区内部经济差距较小且

变化缓慢 （徐建华等， ２００５［１０］）。 东中西部地区间经

济差距自改革开放以来占总体经济差距比重持续扩

大， ２０ 世纪 ９０ 年代后东中西部地区间经济差距成为

总体经济差距的主要来源 （吴三忙和李善同， ２０１０［１１］）。
学者们从不同维度对东中西部地区经济差距的成

因展开了研究。 第一， 从产业角度展开研究， 分析产

业发展差异、 产业分布不均衡对地区经济发展的影

响。 例如： 覃成林等 （２０１１） ［１２］采用人口加权变异系

数分析发现造成地区经济差距的主要原因是工业发展

水平存在差异。 范剑勇和朱国林 （２００２） ［１３］基于基尼

系数结构分解法的分析显示， 第二产业高产值份额与

非农产业空间分布不均等造成了地区经济差距扩大，
地区差距扩大的主要原因是非农产业向东部沿海地区

集中 （ 周 明 和 黄 慧， ２０１２［１４］ ）。 刘 军 和 徐 康 宁

（２０１０） ［１５］从产业集聚角度展开研究， 发现产业集聚

可以明显推动东部地区经济增长， 一定程度上促进了

中部与东北部地区的经济发展， 但是对西部地区的带

动作业并不明显， 认为产业分布不均衡导致东中西部

地区经济差距呈现扩大趋势。 第二， 从要素角度展开

研究， 例如高帆 （２０１２） ［１６］ 采用泰尔指数对 １９７８—
２００９ 年省际数据进行了分析， 发现资本产出比是导

致地区经济差距发生变化的关键因素。 有学者研究显

示决定地区经济差距的主要因素是要素投入， 但要素

投入的影响作用不断减弱， 全要素生产率的影响作用

在不断增强， 认为全要素生产率是未来影响地区经济

差距的主要因素 （朱承亮， ２０１４［１７］； 刘华军等，
２０１８［１８］）。 第三， 从人力资源角度展开研究， 例如彭

国华 （２０１５） ［１９］采用匹配理论模型发现改革开放后东

部地区与中西部地区相比引进了更多的高技术型岗

位， 中部和西部地区技能型人才向东部地区流动， 从

７１１
① 数据通过 《中国统计年鉴》 计算所得。
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而扩大了地区经济差距。 有学者通过对比人力资本相

关因素的差异对三大地区经济差距的影响， 发现人力

资本结构高级化存在显著的地区差异性， 能够更好地

解释地区差距 （刘智勇等， ２０１８［２０］）。 此外， 还有学

者从制度角度展开研究， 例如赵勇和魏后凯 （２０１５）［２１］

发现政府干预对地区差距的形成存在差异化影响。
近年来南方地区经济呈现强劲发展趋势， ＧＤＰ

增速迅速提升， 南北地区经济发展差距日益扩大

（董雪兵和池若楠， ２０２０［２２］ ）， 但中国南北地区经济

差距的研究相对较少。 杨多贵等 （２０１８） ［２３］研究了中

国南北地区经济差距的演变趋势， 通过对比分析了南

北地区生产总值与财政收入， 发现 １９５３—２０１６ 年中

国南北地区经济发展的演变过程可分为四个阶段，
１９５３—２０１２ 年为前三个阶段， 依次为均衡发展、 差

距分化与调整缓和阶段， ２０１３ 年后南北差距激增，
南北地区经济差距形势严峻。 有学者对南北地区差距

的影响因素展开研究， 例如： 杨明洪和黄平 （２０２０）［２４］

通过测度 １９９２—２０１８ 年南北地区结构红利， 发现结

构效应是影响南北地区经济差距加剧的重要因素。 邓

忠奇等 （２０２０） ［２５］通过实证研究发现南方经济转型相

对成功、 北方相对落后， 南北差距扩大问题在本质上

是南北经济增长方式转型问题。 盛来运等 （２０１８） ［２６］

从区域、 生产、 需求三个方面对 ２０１２—２０１７ 年中国

南北经济增速差距展开了研究， 发现南北差距扩大的

根源在于北方资本积累速度慢。
国内外学者对地区经济差距的研究做出了重要贡

献， 为本文的研究提供了重要启示与参考， 但由于已

有研究考察角度不同， 研究跨度、 测度方法、 考察数

据等方面各异， 以至于研究结果存在一定出入。 综观

中国南北地区经济差距的相关研究仍然存在一些不足

之处： （１） 现有研究大多通过单一角度研究南北地

区经济差距的演变过程， 少有文献从多个维度对南北

地区经济差距展开较为全面的测度； （２） 过往研究

多关注于分析南北地区经济差距的影响因素， 鲜有文

献关注于剖析南北地区经济差距的主要来源； （３） 尚

未有文献基于时间与空间两个维度对南北地区经济发

展趋势作出预测， 未能有效对我国南北地区经济差距

的时空演变趋势展开深入研究。
本文的贡献在于： （１） 从南北视角出发全面系

统地分析我国地区经济差距的演变趋势， 对南北地区

经济发展的现状、 差距来源、 极化情况以及未来趋势

展开研究； （２） 通过基尼系数对南北地区经济差距

进行测度与分解， 从地区内部、 地区之间与交叉重叠

三个方面探究我国南北地区经济差距的主要来源， 并

且通过核密度估计方法探究南北地区空间极化趋势；
（３） 使用 １９７８—２０１９ 年省级面板数据， 结合时空演

进预测方法， 分析我国南北地区经济形势并对南北地

区经济发展作出预测。
本文的结构如下： 第二部分介绍测度南北地区经

济差距的 Ｄａｇｕｍ 基尼系数法以及时空演进趋势预测

方法空间 Ｍａｒｋｏｖ 链， 并说明数据来源以及南北地区

划分标准； 第三部分从人均 ＧＤＰ、 人均可支配收入、
居民消费水平、 固定资产投资额和进出口额五个方面

阐述中国南北经济发展现状并测度其地区差距； 第四

部分利用空间 Ｍａｒｋｏｖ 链对上述五个指标的长期发展

趋势进行预测； 第五部分基于研究结果， 就缩小南北

差距和促进区域协调发展提出相关政策建议。

二、 研究方法与数据来源

（一） 经济差距测度与分解方法

本文采用 Ｄａｇｕｍ （１９９７） ［２７］提出的基尼系数及其

分解方法对中国南北地区经济差距进行测度与分解。
Ｄａｇｕｍ 将基尼系数 （Ｇ） 按照子群分解的方式分解成

三部分， 分别是地区内差距 （ Ｇｗ ）、 地区间差距

（Ｇｎｂ） 和超变密度 （Ｇ ｔ）， 且满足 Ｇ ＝Ｇｗ＋Ｇｎｂ＋Ｇ ｔ。 其

中， 地区内差距体现了同一地区内部不同省份之间发

展不平衡； 地区间差距将不同地区各自视为一个整

体， 反映了不同地区之间发展不平衡； 超变密度则表

示由于地区之间重叠引起的地区发展不平衡。 产生这

种地区间交叉重叠现象的原因是： 某一地区指标水平

较高仅能反映该地区整体水平较高， 而不能反映该地

区内各个省份的指标均处于较高水平。 例如， 北方地

区内部分省份经济发展水平高于南方地区内经济发展

水平较低的省份， 这就产生了上述交叉重叠的现象。
如果忽略该现象， 仅研究各地区间差距， 则无法完整

识别出地区间差距对整体差距的贡献。 这种方法通过

对子样本的分布情况进行充分考虑， 解决了样本数据

之间存在的交叉重叠和地区差异来源的问题， 弥补了

传统基尼系数和泰尔指数的局限性①。

８１１
① 受篇幅限制， 文中无法列出计算公式， 若有需要可以联系作者索取。
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（二） Ｋｅｒｎｅｌ 密度估计

Ｋｅｒｎｅｌ 密度估计法是研究空间非均衡分布的一种

非参数检验方法， 通过光滑且连续的密度曲线刻画南

北地区经济发展水平的分布动态演进， 反映其空间分

布特征和空间极化演进趋势。 核函数有多种形式， 例

如高斯核函数、 三角核函数、 四角核函数、 Ｅｐａｎｅｃｈ⁃
ｎｉｋｏｖ 核函数等， 本文采用高斯核函数对南北地区经

济发展水平的分布动态和演变趋势进行估计。 在估计

时， 带宽 ｈ 会对核密度非参数估计的结果产生较大

影响， 若选取较大带宽， 核密度估计方差较小， 估

计精度较低， 密度曲线也就越光滑； 反之， 若选取

较小带宽， 密度曲线棱角更加分明， 估计精度较

高。 因此， 在实际研究中为了保障估计精度， 在密

度曲线较为光滑美观的前提下， 尽可能选取较小带

宽。 由于本文所选指标数据存在数量级差异较大情

况， 所以本文先对指标数据进行取对数处理后再进

行核密度估计①。
（三） 空间 Ｍａｒｋｏｖ 链

空间 Ｍａｒｋｏｖ 链是在传统 Ｍａｒｋｏｖ 链基础上结合

“空间滞后” 这一概念， 用于分析相邻地区对本地区

“转移” 的影响， 具体通过空间权重矩阵实现， 各地

区水平值向量乘以空间权重矩阵得到该地区邻域地区

水平。 空间 Ｍａｒｋｏｖ 转移概率矩阵基于传统 Ｎ×Ｎ 马尔

科夫转移概率矩阵， 以 Ｎ 个空间滞后类型为地区转

移条件， 得到 Ｎ×Ｎ×Ｎ 条件转移概率矩阵。 为了检验

空间因素对指标水平的影响是否显著， 本文采用卡方

分布进行检验， 检验统计量 Ｑ 渐进服从卡方分布，
其自由度为 Ｎ×（Ｎ－１） ２ 减去转移矩阵中转移概率为 ０
的元素个数②。

（四） 数据来源

本文选取 １９７８—２０１９ 年中国 ３１ 个省份面板数

据， 测度指标从人均角度、 收入角度与支出角度出

发， 具体包括人均 ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居

民消费水平、 固定资产投资额、 进出口总额五项指

标。 数据主要来源于历年 《中国统计年鉴》 《新中国

六十年统计资料汇编》 《中国人口统计年鉴》 《中国

人口和就业统计年鉴》。 关于南北地区的划分， 本文

以秦岭—淮河线为界进行划分， 北方地区包括北京、
天津、 河北、 山东、 河南、 山西、 内蒙古、 黑龙江、

吉林、 辽宁、 陕西、 甘肃、 青海、 宁夏、 新疆 １５ 个

省份， 南方地区包括上海、 江苏、 浙江、 安徽、 福

建、 江西、 湖北、 湖南、 广东、 广西、 海南、 重庆、
四川、 贵州、 云南、 西藏 １６ 个省份， 不包含中国港

澳台地区。

三、 中国南北经济差距测度与比较分析

（一） 北方地区人均 ＧＤＰ 增速连续七年低于南

方， 南北地区经济差距逐渐扩大

北方地区近四年的人均 ＧＤＰ 数值被南方地区反

超， 如图 １③ 所示。 ２０１６ 年南方省份平均人均 ＧＤＰ
为 ５６ ８３４ １９ 元， 比北方高 １５０ ５２ 元； ２０１９ 年南方

省份平均人均 ＧＤＰ 为 ７５ ６７２ ５０ 元， 比北方高１３ ３０４ ０３
元， 人均 ＧＤＰ 差距比 ２０１６ 年扩大 １３ １５３ ５１ 元；
２０１６—２０１９ 年南方地区人均 ＧＤＰ 增长速度快于北方

地区。 从南北地区人均 ＧＤＰ 地区差距的空间来源及

其演变趋势来看， 南北地区间差距呈现 “下降—上

升—下降—上升” 的演变过程， ２０１６—２０１９ 年南北

地区间差距呈现出显著上升趋势， 说明北方经济被南

方反超后， 南北之间经济发展差距逐渐扩大。 可能的

原因是中国早期在北方地区大力发展重工业， 在南方

地区设立经济特区， 二者均呈现快速发展状态且发展

差距相对较小， 随着经济进入新常态后， 中国经济增

长从高速发展转为高质量发展， 推进去产能、 调结

构， 促进产业转型升级， 以重工业为主的北方地区产

业转型任务十分繁重， 面临一定阻力， 在短期内无法

全面完成， 与南方地区之间差距逐渐显现。
从人均 ＧＤＰ 演变趋势来看， 南北地区人均 ＧＤＰ

水平均呈现出显著上升趋势， 考察期内其演变过程可

分为 １９７８—１９９２ 年、 １９９３—２００１ 年、 ２００２—２０１９ 年

三个阶段。 第一阶段中国经济正由计划经济转向市场

经济， 人均 ＧＤＰ 水平较低， 南北经济差距并不明显；
第二阶段随着邓小平南方谈话与中共十四大的召开，
标志着我国进入社会主义市场经济体制改革新阶段，
人均 ＧＤＰ 整体呈现小幅增长趋势； 第三阶段中国加

入世贸组织后， 人均 ＧＤＰ 水平快速提高， 南北经济

发展由 “北强南弱” 逐渐向 “南快北慢” 发展。 具

体来看， ２００２—２００９ 年南北经济增速并无显著差异，

９１１

①②
③

受篇幅限制， 文中无法列出计算公示， 若有需要可以联系作者索取。
受篇幅限制， 文中仅列出南北地区人均 ＧＤＰ 演变趋势图、 经济差距及其来源分解图、 北方和南方人均 ＧＤＰ 核密度估计图 （图 １～图 ４）， 南

北地区居民人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资产投资额、 进出口额相关图不再列示， 如有需要可以联系作者索取。
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自 ２０１０ 年以来， 南方地区人均 ＧＤＰ 增长率始终高于

北方， 南方经济呈现追赶态势， 先逐渐缩小与北方地

区的人均 ＧＤＰ 差距， 随后与北方差距不断扩大。
从南北地区人均 ＧＤＰ 基尼系数及其来源分解来

看， 南北地区人均 ＧＤＰ 经济差距主要来源于地区内

差距， 其次是超变密度， 最后是地区间差距。 地区内

差距与总体人均 ＧＤＰ 差距波动走势基本一致， 基尼

系数呈现 “下降—上升—下降—平稳” 演变趋势，
但总体差距波动幅度略大。 地区内差距对总体人均

ＧＤＰ 差距平均贡献率最高， 数值为 ４８ ８０％， 超变密

度先下降后上升再下降， ２０１６ 年后下降速度加快，
平均贡献率为 ４３ ４８％， 地区间差距走势与超变密度

相反， 对总体人均 ＧＤＰ 差距平均贡献率最低， 仅为

７ ７２％， 这说明地区内部发展不平衡与地区间交叉重

叠现象是造成南北地区人均 ＧＤＰ 发展非均衡的重要

原因。 造成该现象的原因是南方与北方地区内部省份

之间人均 ＧＤＰ 发展存在一定差异， 并且南北方地区

之间存在较为明显的交叉重叠现象。 例如： １９７８ 年

北方地区人均 ＧＤＰ 最高和最低省份分别是北京和河

南， 数值分别为 １ ２５７ ００ 元和 ２３２ ００ 元， 南方地区

人均 ＧＤＰ 最高和最低省份分别是上海和贵州， 数值

分别为 ２ ４８５ ００ 元和 １７５ ００ 元； ２０１９ 年北方地区人

均 ＧＤＰ 最高和最低省份分别是北京和甘肃， 数值分

别为 １６４ ２２０ ００ 元和 ３２ ９９５ ００ 元， 南方地区人均

ＧＤＰ 最高和最低省份分别是上海和广西， 数值分别

为１５７ ２７９ ００元和 ４２ ９６４ ００ 元； 南北地区内部省份

人均 ＧＤＰ 最高与最低省份差距较大， 北方人均 ＧＤＰ
最高省份与南方人均 ＧＤＰ 最低省份也存在明显差距。
从南北地区人均 ＧＤＰ 核密度估计结果来看， 南方与

北方地区分布均向右侧移动， 波峰高度呈现升高趋

势， 带宽逐渐变窄， 且均为单峰分布， 这说明南北地

区人均 ＧＤＰ 水平逐渐提升， 空间差距逐渐缩小， 无

极化现象出现。 综上所述， 要持续推进南北区域协调

发展， 就要加快南北地区内部均衡发展速度， 努力缩

小各省份之间发展差距。
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图 １　 中国南北地区人均 ＧＤＰ
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图 ２　 中国南北地区人均 ＧＤＰ 经济差距及其来源分解
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图 ３　 北方人均 ＧＤＰ 核密度估计 图 ４　 南方人均 ＧＤＰ 核密度估计

（二） 近年来南北地区居民人均可支配收入差距

持续扩大， 南北地区居民消费水平存在不平衡现象

１ 南北地区居民人均可支配收入差距。
２０１３ 年以来， 随着南方经济反超北方， 南方和

北方地区间居民人均可支配收入的基尼系数也逐渐升

高， 南北地区居民人均可支配收入差距逐年扩大。
２０１３ 年北方省份平均居民人均可支配收入为１７ ９０８ ７９
元， 南方地区为 １８ ６３１ ９３ 元， 南方比北方高 ７２３ １４
元； ２０１９ 年北方省份平均居民人均可支配收入为

２９ ３５２ １６元， 南方地区为 ３１ ８５３ ７２ 元， 南方比北

方高２ ５０１ ５６元， 南北地区居民人均可支配收入差距

与 ２０１３ 年相比收入差距扩大了 ３ ４６ 倍。
从南北地区居民人均可支配收入演变趋势以及其

核密度估计结果来看， 居民人均可支配收入水平迅速

提升， 南方与北方地区居民人均可支配收入曲线分布

呈现出右移趋势， 整体上波峰升高带宽减小， 均为单

峰分布， 没有出现极化现象。 从居民收入水平发展过

程来看， １９７８—１９９２ 年各地区居民人均可支配收入

还处于较低水平， 南北地区间居民人均可支配收入差

距数值较小， １９９２ 年以后各地区居民人均可支配收

入呈现快速增长趋势， 南北地区间居民人均可支配收

入差距数值逐渐拉大。
从南北地区居民人均可支配收入基尼系数及其来

源分解来看， 地区内基尼系数走势与总体基尼系数相

似， 呈现出两段波动演变趋势， １９７８—１９９２ 年为第

一阶段波动， １９９２—１９９４ 年地区内基尼系数出现明

显上升， 达到峰值 ０ ０６８ ３， 随后 １９９５ 年基尼系数下

降， 此后为第二阶段波动。 地区间基尼系数在

１９７８—１９９３ 年波动下降， １９９３—１９９５ 年先快速上升

后迅速下降， １９９５—２０１９ 年呈现波动上升态势； 超

变密度与地区间基尼系数演变态势基本相反， １９７８—
１９９３ 年超变密度快速上升， １９９３—１９９５ 年先降后升，

随后呈现下降态势， 变化幅度大于地区间基尼系数。
从差距来源大小来看， 地区内差距贡献相对最大， 考

察期内均值为 ０ ０５６ ４， 显著高于超变密度贡献的

０ ０３５ ０ 和地区间差距贡献的 ０ ０２８ ２； 从差距贡献率

大小来看， 地区内差距贡献率均值为 ４７ ２７％， 显著

高于超变密度贡献率的均值 ３０ ０６％和地区间差距贡

献率的均值 ２２ ６６％。 这说明地区内差距是影响总体

地区差距的主要因素， 超变密度和地区间差距则分别

位于第二、 三位。 以北方地区为例， １９７８ 年居民人

均可支配收入最高为黑龙江的 ４５５ ３０ 元， 最低为河

北的 ２７７ ５８ 元， ２０１９ 年居民人均可支配收入最高为

北京的 ７３ ８４８ ５０ 元， 最低为黑龙江的 ３０ ９４４ ６０ 元，
考察期内北方地区省份收入增长速度差距较大， 地区

内基尼系数较高， 成为南北地区居民人均可支配收入

差距的主要来源。 因此， 要缩小南北地区居民收入不

均衡问题， 关键在于缩小区域内部之间的收入差异。
２ 南北地区居民消费水平差距。
１９９１ 年南方地区居民消费水平首次超过北方，

此后南方居民消费水平始终高于北方， 消费水平差距

数值随着时间的推移不断扩大。 从中国居民消费水平

发展过程来看， 考察期内发展阶段的划分与人均

ＧＤＰ 基本一致， １９７８—１９９２ 年居民消费水平整体较

低， １９９３—２００１ 年随着人均 ＧＤＰ 水平和居民人均可

支配收入水平的提高， 居民消费水平也呈现出快速增

长趋势， ２００２—２０１９ 年居民消费水平与居民人均可

支配收入的走势较为相似， 增速较快， 消费水平不断

升高。 具体来看， １９９１ 年南方省份平均居民消费水

平为 ８８９ ４９ 元， 北方比南方低 １６ ８２ 元， ２０１９ 年南

方省份平均居民消费水平为 ３０ ８２８ ６０ 元， 北方比南

方低 １ ５８７ ８２ 元， 消费差距比 １９９１ 年扩大 １ ５７１ ００ 元。
从中国南北地区居民消费水平地区差距的空间来

源及其演变趋势来看， 整体而言， 总体基尼系数呈现

１２１
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先上升后下降的走势， １９７８—１９９２ 年总体基尼系数

缓慢波动上升， １９９３—２００４ 年迅速攀升， ２００５ 年出

现小幅下跌情况， ２００６—２０１２ 年呈现缓慢下降趋势，
此后总体基尼系数稳中有升。 地区内基尼系数与总体

基尼系数演变态势差异不大， 但变化幅度明显小于总

体基尼系数， 整体走势较为平稳。 地区间基尼系数走

势较为复杂， １９７８—１９９１ 年迅速下降， １９９２—２００１
年和 ２００２—２０１３ 年地区间差距均呈现先升后降的变

化趋势， ２０１４—２０１９ 年南北地区间差距呈现小幅扩

大态势。 １９７８—２０１９ 年地区内、 地区间和超变密度

基尼系数的均值分别为 ０ １０８ ９、 ０ ０１８ １、 ０ ０９３ ３，
地区内、 地区间和超变密度基尼系数的平均贡献率分

别为 ４９ ３６％、 ８ ６５％、 ４１ ９９％， 因此从差距来源大

小及其贡献率来看， 总体居民消费水平差距主要是地

区内差距。 从南北地区居民消费水平核密度估计结果

来看， 南方与北方地区分布右移， 波峰高度逐渐上

升， 带宽逐渐缩小， 单峰分布， 说明南北地区居民消

费水平不断提高， 空间消费水平差距逐渐缩小， 无极

化现象出现。
（三） 北方与南方固定资产投资额差距近五年内

迅速扩大， 南北地区进出口发展水平差异明显

１ 南北地区固定资产投资额差距。
南方地区固定资产投资水平连续五年显著高于北

方地区， 南北地区间固定资产投资额基尼系数快速上

升， 南北投资差距持续扩大。 １９７８—１９９９ 年南北地

区固定资产投资水平较低， 但南北地区间投资差距呈

现先下降后上升再下降的演变趋势， 其中 １９９１—
１９９５ 年地区间基尼系数增速较快， 由 ０ ０２３ ６ 升至

０ １０５ ６， 扩大 ３ ４７ 倍； 总体基尼系数呈现波动上升

后小幅下降的变化趋势， 在 １９９６ 年达到考察期内最

大值 ０ ４５７ ２； 总体地区内基尼系数在波动中小幅上

升， 与南方地区内基尼系数走势基本一致， 北方地区

内基尼系数变化不大。 ２０００—２００９ 年南北地区固定

资产投资水平不断提高， 各地区增速基本保持在同一

水平， 地区间基尼系数呈现出下降趋势， 总体基尼系

数小幅波动下降， 总体地区内基尼系数变化较为平

稳， 北方地区内基尼系数上升， 南方下降。 ２０１０—
２０１９ 年南方地区固定资产投资增长率显著高于北方

地区， 北方与南方地区固定资产投资额年均增长率分

别为 ８ ０１％、 １３ ７４％， 南方地区固定资产投资额发

展速度较快。 地区间基尼系数呈现快速升高态势， 由

２０１０ 年的 ０ ００７ ２ 增至 ２０１９ 年的 ０ １１９ ９， 南北地区

间固定资产投资分化加速， 差距急剧扩大。 从绝对数

来看， ２０１０ 年南方省份平均固定资产投资额为８ ８７５ ６３
亿元， 高出北方 ３６４ ８４ 亿元， ２０１９ 年南方省份平均

固定资产投资额为 ２８ ２７４ ７２ 亿元， 高出北方１１ ０１６ １９
亿元。 从南北地区固定资产投资额核密度估计结果来

看， 南北地区分布整体上呈现右移趋势， 但北方地区

分布在考察后期出现轻微左移趋势， 与南北地区固定

资产投资额差距扩大事实相符合， 二者波峰高度呈现

波动上升态势， 带宽整体呈现收紧趋势， 均为单峰分

布无极化现象。 为缩小南北地区投资差距， 北方地区

应深化要素市场改革， 完善市场经济体制， 构建区域

协调合作体系， 明晰产权， 明确分工， 消除资源配置

扭曲， 促进各类要素合理流动与高效集聚， 提高资源

配置效率， 进一步加强区域协作， 全面提升地区内部

经济社会发展。
从南北地区固定资产投资额基尼系数大小及其贡

献率来看， 考察期内地区内基尼系数均值为 ０ １８９ ９，
平均贡献率为 ４８ ９３％； 地区间基尼系数均值为

０ ０４４ ６， 平均贡献率为 １１ １０％； 超变密度基尼系数

均值为 ０ １５３ ７， 平均贡献率为 ３９ ９７％， 由此可知总

体地区差距主要来源于地区内差距， 其次是超变密

度， 最后为地区间差距。 １９７８ 年北方与南方地区固

定资产投资额最高省份分别为山东 （４１ ８７ 亿元） 和

湖北 （３３ ５８ 亿元）， 最低省份分别为宁夏 （０ ９９ 亿

元） 和重庆 （０ ８５ 亿元）； ２０１９ 年北方与南方地区

固定资产投资额最高省份分别为山东 （５２ ７５３ ８０ 亿

元） 和江苏 （５９ ０７３ ８０ 亿元）， 最低省份分别为宁

夏 （２ ７３５ ７０ 亿元） 和西藏 （２ １２１ ４９ 亿元）。 考察

期内地区内省份之间固定资产投资额数值差距明显增

大， 北方地区最高省份与南方地区最低省份之间固定

资产投资额数值也存在显著差距， 显著的地区内部差

异与地区间重叠现象是造成南北地区固定资产投资额

总体差距的重要原因。 随着时间的推移， 北方沿海地

区的固定资产投资相对减少， 对南方地区如湖南、 湖

北、 四川等地固定资产投资力度逐渐加大， 从而呈现

出南北地区固定资产投资额逐渐扩大趋势。
２ 南北地区进出口额差距。
考察期内北方与南方地区进出口额差异十分显

著， 南方地区进出口额明显高于北方地区。 １９７８ 年

北方省份平均进出口额仅为 ４ ９２ 亿元， 南方进出口

额是北方的 １ ７１ 倍； ２０１９ 年北方省份平均进出口额

为 ５ ６６７ ５４ 亿元， 南方为 １４ ４１３ ４１ 亿元， 南方是北

２２１
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方的 ２ ５４ 倍； １９７８—２０１９ 年北方地区进出口额年均

增长率为 １８ ７６％， 南方年均增长率为 ２０ ６２％。 这

说明考察期内南方地区进出口额发展水平与速度均高

于北方。 究其原因， 可能是因为各省份进出口额与其

地理位置关系密切， ２０１９ 年进出口额最高的省份是

广东， 进出口额高达 ７１ ４８７ ７ 亿元， 处于绝对优势

地位， 其次是江苏、 上海、 浙江、 北京和山东， 均分

布于沿海地区， 且多位于南方地区。
从南北地区进出口额核密度估计结果来看， 北方

地区分布整体向右移动， 在考察后期出现轻微左移现

象， 说明北方地区进出口额发展速度相对较慢， 波峰

高度整体呈现升高趋势， 带宽缩小， 空间差异呈现减

小态势， 无极化现象； 南方地区分布不断右移， 波峰

高度与带宽在考察前中期呈现出缓慢上升收紧态势，
在考察后期上升收紧速度加快。 从南北地区进出口额

基尼系数及其演变趋势来看， 地区间基尼系数与超变

密度走势正好相反， 呈现镜像对称， 就地区间基尼系

数而言， １９７８—１９８７ 年南北地区间基尼系数呈现先

下降后上升再下降的变化趋势， 振荡幅度较大；
１９８８—１９９４ 年快速升高， 由 ０ ００５ ９ 上升到 ０ １９１ ４，
年均增长率 ７８ ４８％， 南北间进出口额差距迅速扩

大； １９９５—２０１９ 年南北地区间基尼系数在波动中呈

现小幅上升趋势， ２０１９ 年达到 ０ ２１４ ５， 南方地区逐

渐加大与北方地区之间进出口额差距。 地区内基尼系

数在 １９７８—１９８２ 年逐渐下降， １９８３ 年显著升高， 达

到最大值 ０ ３９６ ０， １９８４—２０１９ 年呈现缓慢下降态

势， ２０１９ 年降至 ０ ３２１ １。 从基尼系数来源大小和贡

献率来看， 地区内基尼系数贡献最高， 研究期间平均

值为 ０ ３５９ ５， 明显高于超变密度贡献的 ０ ２０３ １ 以

及地区间基尼系数的 ０ １６８ ７； 从基尼系数贡献率大

小来看， 地区内基尼系数平均贡献率为 ４９ １６％， 显

著高于超变密度平均贡献率 ２７ ７３％和地区间基尼系

数平均贡献率 ２３ １１％。 这说明总体地区差距主要来

源于地区内差距， 其次是超变密度和地区间差距。

四、 中国南北经济趋势预测

（一） 中国地区间经济发展水平分布的时空动态

演进

由于地区间经济发展水平受到一定程度上的地理

影响， 为了对中国南北经济发展的长期演变趋势作出

预测， 本文引入经济距离权重矩阵①， 以滞后一年为

条件， 采用空间 Ｍａｒｋｏｖ 链方法， 探究邻域发展水平

对本地区发展水平的转移特征有何影响。 本文依据测

度指标类型划分， 将对应地区省域类型划分为低水

平、 中低水平、 中高水平、 高水平， 定义测度指标在

相邻类型发生变化的现象称为向上转移或向下转移，
在跨相邻类型发生变化的现象称为正向跳跃转移或负

向跳跃转移， 对全国、 北方和南方地区发展水平转移

特征展开研究②。
第一， 全国均存在 “高水平垄断” 现象， 在不

同邻域经济发展环境下， 高水平地区省份维持自身状

态的概率值介于 ０ ６６６ ７～１ ０００ ０ 之间， 表明高水平

地区省份保持自身类型不变的概率至少为 ６６ ６７％，
向下转移的概率最大为 ３３ ３３％。 例如： 在固定资产

投资额空间马尔科夫转移概率矩阵中， 当固定资产投

资额邻域环境由低到高， 全国低水平省份维持自身状

态的概率分别为 ６４ ５８％、 ８６ ４９％、 ８５ ３９％、 ５０ ００％，
均大于向上转移概率 ３３ ３３％、 ９ ９１％、 １０ １１％、
３４ ３８％及正向跳跃概率 ２ ０８％、 ３ ６０％、 ３ ３７％、
１５ ６３％， 说明在任何邻域环境下， 低水平省份存在

较高概率不发生转移， 存在 “低水平陷阱” 现象。
同理， 由进出口额空间马尔科夫转移概率矩阵可知，
全国在邻域进出口额环境为低、 中低和中高水平时，
均存在 “低水平陷阱” 现象。

第二， 全国经济发展水平的转移， 在地理空间效

应的影响下， 呈现出一定的空间依赖性。 全国地区的

人均 ＧＤＰ、 人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资

产投资额和进出口额空间马尔科夫转移概率矩阵各不

相同， 说明在不同水平邻域经济发展环境的影响下，
省域经济发展水平发生转移的概率并不相同。 例如：
在居民人均可支配收入空间马尔科夫转移概率矩阵

中， 当邻域居民人均可支配收入环境为低水平时， 全

国中低、 中高省份向下转移概率为零， 高水平省份存

在 ５ ２６％概率向下转移， 低、 中低、 中高水平省份

分别存在 ３７ ８０％、 ６７ ２０％、 ５４ ３９％概率向上转移。
当邻域居民人均可支配收入环境为中低水平时， 全

国中低、 中高和高水平省份向下转移概率分别均为

零， 低、 中低和中高水平省份向上转移概率分别为

３２１

①
②

经济距离权重矩阵使用 １９７８—２０１９ 年中国对应地区省份人均 ＧＤＰ 数据计算所得。
受篇幅限制， 文中无法列出全表， 感兴趣的读者可以联系作者索取。
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４５ ３５％、 ８２ ３０％、 ４５ ９５％。 当邻域居民人均可支配

收入环境为中高水平时， 全国中低和高水平省份向下

转移概率为零， 中高水平省份向下转移概率为

０ ９１％， 低、 中低和中高水平省份向上转移概率分别

为 ４０ ００％、 ７１ ７９％、 ６５ ４５％。 当邻域居民人均可

支配收入环境为高水平时， 全国中低、 中高和高水平

省份向下转移概率均为零， 低、 中低、 中高水平省份

分别存在 ３０ ００％、 ２５ ００％、 ８６ ００％概率向上转移。
第三， 全国地区内邻域经济发展环境对省域经济

发展水平转移的影响作用存在一定差异， 且该差异对

省域经济发展水平转移概率的影响呈现同步变化趋

势。 例如： 在人均 ＧＤＰ 空间马尔科夫转移概率矩阵

中， 当邻域人均 ＧＤＰ 环境为低水平时， 全国低水平

省份向上转移概率为 ５６ ０９％， 中低水平省份向上转

移概率为 ３１ ７１％， 中高水平省份向上转移概率为

４６ １５％； 当邻域人均 ＧＤＰ 环境为高水平时， 全国低

水平省份向上转移概率为 １００ ００％， 中低水平省份

向上转移概率为 ８９ ４７％， 中高水平省份向上转移概

率为 ６４ ７１％。 这说明邻域人均 ＧＤＰ 环境为高水平的

省份， 其人均 ＧＤＰ 水平向上转移的概率明显大于邻

域人均 ＧＤＰ 环境为低水平的转移概率。 当邻域人均

ＧＤＰ 环境为中低水平时， 全国低水平省份向上转移

概率为 ５１ １６％， 中低水平省份向上转移概率为

６１ ３５％， 中高水平省份向上转移概率为 ２０ ００％； 当

邻域人均 ＧＤＰ 环境为中高水平时， 全国低水平省份

向上转移概率为 ７６ ９２％， 中低水平省份向上转移概

率为 ６８ ５７％， 中高水平省份向上转移概率为 ４０ ９１％。
这说明邻域人均 ＧＤＰ 环境为中低水平的省份， 其人

均 ＧＤＰ 水平向上转移概率明显小于邻域人均 ＧＤＰ 环

境为中高水平的转移概率。 以上结果一方面说明水平

较高的邻域人均 ＧＤＰ 环境能够提高周边省域向上转

移的概率， 对周边省域人均 ＧＤＰ 的发展具有一定的

推动作用， 而水平较低的邻域人均 ＧＤＰ 环境对周边

省域人均 ＧＤＰ 的发展起到一定的消极作用； 另一方

面说明随着相邻地区人均 ＧＤＰ 水平不断提高， 相邻

地区对周边地区人均 ＧＤＰ 发展水平的促进作用越显

著， 对周边地区的辐射带动效应呈现出增强态势。
（二） 中国南北地区经济发展水平分布的时空动

态演进

第一， 南方与北方地区高水平经济发展类型省份

存在 “高水平垄断” 现象， 南北地区低、 中低和中

高水平经济发展类型省份存在较大概率发生转移。 转

移概率矩阵对角线上的数值表示南北地区省域经济发

展水平保持在原有状态的概率， 非对角线上的数值则

相反。 由南北地区的人均 ＧＤＰ、 人均可支配收入、
居民消费水平、 固定资产投资额和进出口额空间马尔

科夫转移概率矩阵可知， 南方与北方地区在人均

ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居民消费水平、 固定资

产投资额与进出口额五个方面的空间 Ｍａｒｋｏｖ 转移概

率矩阵中， 对角线上数值并非全都大于非对角线上数

值。 例如： 在南北地区人均 ＧＤＰ 空间马尔科夫转移

概率矩阵中北方地区高水平省份在邻域人均 ＧＤＰ 环

境为低、 中低、 高水平情况下维持自身状态的概率均

为 １００ ００％， 在邻域人均 ＧＤＰ 环境为中高水平情况

下存在 ９６ ７７％的概率保持自身高水平不发生变动；
南方地区高水平省份在邻域人均 ＧＤＰ 环境由低水平

到高水平情况下保持自身水平的概率均为 １００ ００％。
这说明南方和北方地区高水平省份在人均 ＧＤＰ 发展

方面存在 “高水平陷阱” 现象。 当邻域人均 ＧＤＰ 环

境为低水平时， 北方地区低水平省份向上转移概率为

６６ ６７％， 正向跳跃概率为 １３ ３３％， 仅 ２０ ００％概率

维持低水平不变， 中低水平省份向上转移概率为

６５ ２８％， 正向跳跃概率为 ２ ７８％， 存在 ３１ ９４％概率

保持中低水平不发生转移； 南方地区低水平省份向上

转移概率为 ４４ ７８％， 正向跳跃概率为 ３４ ３３％， 仅

有 ２０ ９０％的概率维持原状， 中低水平省份向上转移

概率为 ６１ ９０％， 正向跳跃概率为 １ １９％， 存在

３６ ９０％概率维持中低水平状态。 邻域人均 ＧＤＰ 环境

为中低和中高水平时， 南北地区省域转移情况与邻域

环境低水平时情况相似。 当邻域人均 ＧＤＰ 环境为高

水平时， 南北地区低水平省份均 １００ ００％向上转移；
北方地区中低水平省份存在 １７ ３９％概率维持原状，
８２ ６１％概率向上转移， 中高水平省份存在 ３５ ２９％概

率维持原状， ６４ ７１％概率向上转移； 南方地区中低

水平省份均发生转移， 维持原状概率为零， 向上转移

概率为 ９６ ３４％， 正向跳跃转移概率为 ３ ３６％， 中高

水平省份仅有 ７ ３２％ 概率维持原有水平， 存在

９２ ６８％概率向上转移。 以上结果表明南方和北方地

区低、 中低和中高水平省份人均 ＧＤＰ 发展类型的稳

定性相对较弱， 存在较大概率发生转移， 同时南北地

区内高水平省份存在垄断现象。 中国实施区域发展总

体战略， 采取了一系列政策措施， 有效促进了区域协

调发展和地区经济合理布局。 南北地区内人均 ＧＤＰ
高水平省份多集中于东部沿海地区， 由于地理位置优

４２１



　 ２０２２ 年第 ６ 期 ·区域经济·

越加之早期政策倾斜使得这些省份基础设施建设与产

业结构发展较为完善， 经济发展水平达到较高水准，
后期国家积极支持和推动东部地区率先发展， 大力促

进产业结构转型升级， 改善外贸环境， 积极参与国际

合作与竞争， 使得南北地区内人均 ＧＤＰ 高水平省份

始终保持发展活力， 形成 “高水平垄断” 现象， 未

来随着经济发展方式的转变， 高耗能、 高污染的企业

逐渐被高新技术产业和新兴服务业取代， 南北地区内

人均 ＧＤＰ 高水平省份能够带动邻域地区经济发展，
继续发挥推动效用。 南北地区内人均 ＧＤＰ 低、 中低

和中高水平省份通过国家对重点地区发展的规划引导

和政策支持以及对困难地区的扶持与对口支援， 不断

提高自身发展水平， 逐步缩小与高水平省份之间的发

展差距。 “十四五” 规划中明确指出要优化国土空间

布局， 各地要根据发展情况， 充分发挥比较优势， 逐

步形成主体功能明显、 优势互补、 高质量发展的国土

空间开发保护新格局。
第二， 南方与北方地区省域经济发展类型向上转

移概率明显大于向下转移概率， 北方地区省份在居民

人均可支配收入、 居民消费水平与固定资产投资额方

面向上转移概率高于南方， 南方地区在人均 ＧＤＰ 与

进出口额方面向下转移概率小于北方。 例如： 在南北

地区人均 ＧＤＰ 空间马尔科夫转移概率矩阵中， 仅当

邻域人均 ＧＤＰ 环境为中高水平时， 北方地区高水平

省份存在 ３ ２３％的概率向下转移， 其余各邻域人均

ＧＤＰ 环境下南方与北方地区内省份向下转移概率均

为 ０； 南北地区省域人均 ＧＤＰ 类型向上转移概率数

值介于 ０ ０７６ ９～１ ０００ 之间。 这说明南北地区省域人

均 ＧＤＰ 类型向下转移概率最大为 ３ ２３％， 向上转移

概率最小为 ７ ６９％， 即南北地区省域在人均 ＧＤＰ 方

面存在较大概率发生向上转移。 在南北地区人均可支

配收入空间马尔科夫转移概率矩阵中， 仅当邻域居民

人均可支配收入环境为高水平时， 南方地区高水平省

份存在 １ １１％的概率向下转移， 其余各邻域居民人

均可支配收入环境下南方与北方地区内省份向下转移

概率均为零； 在高水平邻域环境下， 北方地区低水平

省份向上转移概率为 １９ ０５％， 正向转移至中高、 高

水平省份的概率分别为 ６１ ９０％、 ９ ５２％， 中高水平

省份向上转移概率为 ８８ ８９％； 南方地区低水平省份

存在 ７７ ７８％概率保持原有水平， 正向跳跃至中高、
高水平省份的概率均为 １１ １１％。 这说明整体来看，
南北地区省域在居民人均可支配收入方面向上转移的

可能性相对更高。 由南北地区的人均 ＧＤＰ、 人均可

支配收入、 居民消费水平、 固定资产投资额和进出口

额空间马尔科夫转移概率矩阵可知， 北方地区在居民

人均可支配收入、 居民消费水平与固定资产投资额空

间 Ｍａｒｋｏｖ 转移概率矩阵中省域向上转移概率均值分

别为 ４５ ６１％、 ３３ ５２％、 ２５ ４９％， 高于南方地区省

域向上转移概率均值 ３５ ８０％、 ３０ ７２％、 ２３ ３０％；
在人均 ＧＤＰ 与进出口额空间 Ｍａｒｋｏｖ 转移概率矩阵中

北方地区省域向下转移概率均值分别为 ０ ２９％、
１ ３７％， 高于南方地区省域向下转移概率均值 ０ ００％、
０ ４１％。 这说明北方地区内省份居民人均可支配收

入、 居民消费水平和固定资产投资额的提高速度相对

较快， 而南方地区内省份在人均 ＧＤＰ 与进出口方面

的发展速度较为迅速。
第三， 南方与北方地区的邻域经济发展水平对省

域经济发展存在差异化影响。 如在人均 ＧＤＰ 方面，
从低水平到高水平类型省域相邻， 北方地区内中高水

平省份向高水平省份转移概率由 ３４ ８８％ 上升至

６４ ７１％， 南方地区省份由中高水平向高水平转移的

概率由 ３０ ００％上升至 ９２ ６８％。 这说明随着邻域人

均 ＧＤＰ 环境水平的提升， 南方地区中高水平省份向

上转移概率升高幅度大于北方地区。 当邻域人均

ＧＤＰ 环境为低水平时， 北方和南方地区初始状态为

低水平的省份向上转移的概率分别为 ６６ ６７％、
４４ ７８％， 正向跳跃至中高水平的概率分别为 １３ ３３％、
３４ ３３％； 当邻域人均 ＧＤＰ 环境为高水平时， 北方和

南方地区初始状态为低水平的省份向上转移概率均为

１００％， 正向跳跃至中高水平的概率均为零。 这表明

高水平邻域省份能够有效地促进南北地区低水平省份

向中低水平转移， 但难以实现跨相邻类型转移。 造成

该现象的原因可能是当相邻省份人均 ＧＤＰ 发展水平

差距较小时， 省域间经济发展的促进作用效果较好，
协同发展带动效应明显， 但当相邻省份人均 ＧＤＰ 发

展水平差距较大时， 人均 ＧＤＰ 水平较低的省份可能

由于要素扩散效应不明显、 产业结构不合理等原因，
高水平省份对其辐射效果较为有限， 实现跨越式发展

难度较高。 例如： 在南北地区居民消费水平空间马尔

科夫转移概率矩阵中， 当邻域居民消费水平环境为低

水平时， 北方地区低、 中低和中高水平省份向上转移

概率分别为 ７０ ２１％、 ７３ ２１％、 ３８ ４６％， 南方分别

为 ５５ ９３％、 ７０ ５９％、 ３６ ３６％， 北方高水平省份维

持现状概率为 １００ ００％， 南方高水平省份存在 ８８ ８９％
５２１
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概率保持不变， １１ １１％概率向下转移； 当邻域居民

消费水平环境为中低水平时， 北方地区低、 中低和中

高水平省份向上转移概率分别为 ４７ ６２％、 ８０ ００％、
３９ ４７％， 南方分别为 ３５ ８６％、 ５１ ４３％、 ２７ ０３％，
南北地区高水平省份保持原有状态概率均为 １００ ００％；
当邻域居民消费水平环境为中高水平时， 北方地区

低、 中低和中高水平省份向上转移概率分别 为

６６ ０４％、 ６５ ６３％、 ７５ ５１％， 南方分别为 ８０ ００％、
８２ ０５％、 １９ ６４％， 南北地区高水平省份存在 １００ ００％
概率保持原有状态； 当邻域居民消费水平环境为高水

平时， 北方地区低水平省份存在 １００ ００％概率正向

跳跃至中高水平， 中低和中高水平省份向上转移概率

分别为 ６１ ９０％、 ５２ ００％， 南方地区低水平省份存在

８３ ３３％概率维持现状， １６ ６７％概率正向跳跃至高水

平， 中低和中高水平省份向上转移概率分别为

４０ ００％、 ９５ ００％， 南北地区高水平省份不发生转移

概率均为 １００ ００％。 因此， 除邻域环境为中高水平、
北方初始状态为低、 中低水平省份与邻域环境为高水

平、 北方初始状态为中高水平省份向上转移概率小于

南方外， 其他邻域环境条件下， 北方省域向上转移概

率均大于南方地区， 这表明在邻域环境较低的情况

下， 北方地区省域向上转移概率相对较大， 省域自

身发展能力较强， 居民消费水平提升速度相对较

快， 而在邻域环境较高的情况下， 南方地区省域居

民消费水平更容易受到较高邻域环境的带动， 较高

邻域环境对南方地区省域居民消费水平的推动作用

比北方地区更为有效。 国家着力推进条件较好的地

区开发开放， 以城市群、 都市圈为依托促进大中小

城市和小城镇协调联动、 特色化发展， 培育形成新

的增长极， 以此让人民群众可以享有更高生活品

质。 目前长三角、 珠三角、 京津冀、 成渝和长江中

游城市群经济规模较高， 其次是海峡西岸、 山东半

岛、 中原、 辽中南等， 其中长三角和珠三角趋于成

熟， 京津冀等 １１ 城市群正处于快速发展阶段， 黔

中和呼包鄂榆等 ６ 个城市群还在雏形发育阶段。 这

说明南方地区城市群起步早， 发展程度高， 正在逐

步发挥带动示范作用， 北方地区城市群发展还需时

间才能充分发挥溢出效应。
（三） 显著性检验

为了检验空间因素对测度指标的显著性， 本文利

用卡方检验进行验证， 原假设为空间因素不影响地区

测度指标的转移， 检验结果如表 １ 所示。 由表 １ 可

知， 全国与南北地区的人均 ＧＤＰ、 人均可支配收入、
居民消费水平、 固定资产投资额和进出口额五项测度

指标的 Ｑ 统计值均大于临界值， 这说明邻域省份对

本地区省份所测度指标的转移具有显著影响。

表 １ 空间马尔科夫链显著性检验结果

地区 全国 北方 南方

指标 Ｑ 值 ｄｆ χ２ 值 Ｐ 值 Ｑ 值 ｄｆ χ２ 值 Ｐ 值 Ｑ 值 ｄｆ χ２ 值 Ｐ 值

人均 ＧＤＰ ８７ ８９１ ２ ６ １６ ８１１ ９ ０ ４９ ４４９ ０ ７ １８ ４７５ ３ ０ １５７ ５１２ ０ ３ １１ ３４４ ９ ０

人均可支配收入 ８５ ００８ １ １４ ２９ １４１ ２ ０ ４２ ２０４ ４ １１ ２４ ７２５ ０ ０ ８０ ４５６ ７ １４ ２９ １４１ ２ ０

居民消费水平 １０７ ８３９ ５ １０ ２３ ２０９ ３ ０ ５１ １０３ ２ ６ １６ ８１１ ９ ０ １７０ １０４ ７ ８ ２０ ０９０ ２ ０

固定资产投资额 ６７ １２３ ２ １８ ３４ ８０５ ３ ０ ５６ ７９８ ６ ９ ２１ ６６６ ０ ０ ６０ ０９６ ６ １３ ２７ ６８８ ２ ０

进出口额 １３２ ３８９ ８ ９ ２１ ６６６ ０ ０ １１９ ７４５ １ ５ １５ ０８６ ３ ０ １４４ ２１０ ０ ５ １５ ０８６ ３ ０

五、 结论与建议

本文基于 １９７８—２０１９ 年中国 ３１ 个省份的面板数

据， 采用 Ｄａｇｕｍ 基尼系数、 Ｋｅｒｎｅｌ 密度估计和空间

Ｍａｒｋｏｖ 链， 从人均 ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居

民消费水平、 固定资产投资额与进出口额五个维度对

中国南北地区的地区差距与趋势预测展开实证分析，
研究结果如下：

第一， 中国南北地区人均 ＧＤＰ 在考察期内呈现

出三个阶段演变过程， 第一阶段南北地区人均 ＧＤＰ
均处于较低水平， 第二阶段呈现小幅增长趋势， 南北

间差距并不显著， 第三阶段南北地区人均 ＧＤＰ 呈现

快速增长趋势， 南方增速高于北方， 呈现追赶态势，
２０１６ 年南方人均 ＧＤＰ 反超北方， 南北间差距呈现出

先缩小后扩大的变化趋势。 第二， 中国南北地区居民

人均可支配收入与居民消费水平不断提高， 整体来看
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南方地区居民人均可支配收入水平高于北方， 北方居

民消费水平在 １９９１ 年被南方反超， 此后南北居民消

费水平数值差距不断扩大。 南北地区居民人均可支配

收入差距在 １９７８—１９９２ 年呈现上升趋势， １９９３—
２００３ 年呈现下降态势， ２００４—２０１９ 年存在小幅升高；
南北地区居民消费水平差距变化较大， 呈现波动走

势， ２０１３—２０１９ 年南北地区居民消费水平差距逐渐

扩大。 第三， １９７８—１９９９ 年南北地区固定资产投资

水平相对较低， 地区间基尼系数呈现出 “下降—上

升—下降” 的变化趋势； ２０００—２００９ 年南北地区固

定资产投资水平持续提升， 地区间基尼系数呈现下降

趋势； ２０１０—２０１９ 年南北地区间固定资产投资额基

尼系数快速上升， 地区间固定资产投资额差距不断加

大， 其中南方固定资产投资额在 ２０１５—２０１９ 年明显

高于北方， 南北分化现象显著。 南方地区进出口额在

考察期内显著高于北方地区， 数值上约为北方的两

倍， 南北地区间进出口额基尼系数在 １９７８—１９９４ 年

处于振荡态势， 此后存在小幅波动。 第四， 从全国地

区经济发展的空间动态演进来看， 受到地理空间效应

影响， 全国经济发展水平的转移具有一定空间依赖

性， 且存在 “高水平垄断” 现象， 不同邻域环境下

高水平省份保持自身状态不变的概率处于较高水平。
同时， 邻域省份的经济发展水平对省域经济发展水平

转移的影响作用表现出一定差异化， 环境水平较高的

邻域可以较好地带动周边省份的发展。 第五， 从南北

地区经济发展的空间动态演进来看， 南方与北方地区

的高水平省份存在垄断现象， 南北地区内其他水平省

份有较大概率发生向上转移， 且不同经济发展水平的

邻域对南北地区省域经济发展影响不同。 南方地区在

人均 ＧＤＰ、 进出口额向上转移概率高于北方， 北方

在居民人均可支配收入、 居民消费水平与固定资产投

资额向上转移概率较高。
根据上述结论， 为了促进南北地区互动合作， 构

建协调发展新格局， 本文提出以下几点建议：
第一， 促进南北地区低水平省份经济发展， 发挥

高水平省份优势， 逐步缩小地区内经济发展差距。 中

国人均 ＧＤＰ、 居民人均可支配收入、 居民消费水平、
固定资产投资额及进出口额的地区差距主要来源均为

地区内差距， 造成该现象的原因可能是地区内部中心

城市对周边城市存在 “虹吸效应”， 因此缩小南方与

北方地区内发展差距是解决南北地区发展非均衡的关

键； 并且地区内较低水平省份实现正向跳跃转移存在

一定难度， 表明地区内部的协调机制还有待完善， 较

高水平省份的辐射带动作用尚未完全发挥。 因此， 要

完善低水平省份的基础建设， 推动产业体系发展， 构

建配套产业链， 更好地满足高水平省份的需求， 积极

承接高水平省份的功能转移。 同时， 要打破行政区域

壁垒， 依据当地自身发展状况因地制宜， 低水平省份

优化投资环境， 注重科技发展， 强化创新驱动， 优化

资源配置与地区产业结构， 发挥产业聚集效应； 高水

平省份增强自身核心优势， 保持经济良好运行态势，
加强与低水平省份的人才、 资金、 技术等多方面的交

流与合作， 发挥区域发展溢出效应， 提升辐射作用效

果， 推动周边省份跨区域一体化建设， 从而缩小地区

内部经济发展差距。
第二， 积极推动区域协调发展， 促进南北地区

深度合作。 一方面， 深化经济改革， 持续推进供给

侧结构性改革， 抓住 “供给侧” 与 “结构性” 两个

方面， 整合地方资源， 促进产业高质量发展， 推进

市场高质量一体化发展。 另一方面， 建立健全区域

经济协调发展的组织机制、 市场机制和合作机制，
统筹南北地区规划， 推动地区间互利合作发展， 加

快构建南北地区协同开放体系， 充分发挥南方与北

方地区比较优势， 积极鼓励南北地区深度协作， 加

强南北地区间资源利用、 产业融合等方面的交流合

作， 提高南北地区共建共享层次与水平， 逐步实现

南北地区共同发展， 推动形成优势互补高质量发展

的区域经济布局， 加快 “双循环” 新发展格局的形

成与发展。
第三， 培育经济增长新动能， 促进内生增长。 北

方地区应该整合资源， 积极调整经济结构促进产业升

级， 认真学习借鉴南方先进经验， 推进东北地区老工

业基地全面振兴， 大力培育发展战略性新兴产业； 加

快转变政府职能， 简政放权， 持续深化 “放管服”
改革， 提升政府治理效能； 深化国有企业改革， 实现

国有经济高质量发展， 完善产权制度， 优化营商环

境， 着力打造良好政务环境、 政策环境与法治环境，
推动民营经济健康繁荣发展； 构建区域创新体系， 切

实增强自主创新能力， 加强顶层设计， 培养造就具有

国际水平的创新人才与高水平创新团队， 重视学科交

叉。 同时， 北方地区要全面提升对内对外开放水平，
营造与国内外市场接轨的制度环境， 加快形成全方

位、 多层次、 宽领域的双向开放格局， 加大内陆开放

力度， 深化国内外区域合作， 推动形成新时代全面开

７２１



·区域经济· 　 ２０２２ 年第 ６ 期

放新格局。
第四， 加快构建并完善区域发展风险预警机制，

警惕北方地区经济增长放缓问题向南方蔓延的危险。
首先， 应该保证南北地区经济数据真实性， 改革统计

数据收集整理方式， 以便为决策提供准确参考。 其

次， 应该构建区域发展风险预警指标体系与政策应对

机制， 细化测度指标， 对地级市的经济发展进行及时

的监测， 以确保能够及时发现问题， 快速推出有针对

性的应对政策与措施。 最后， 南北地区应建立风险控

制联动机制， 实施区域经济发展联防联治， 加强经济

风险联动机制合作， 树立共同意识应对区域经济

问题。
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