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一、 导言

财政政策是政府宏观调控的重要工具和手段， 一

直是理论界和实务界关注的焦点。 到目前为止， 关于

财政政策研究的文献主要集中于财政政策水平 （ ｆｉｓｃ⁃
ａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ ｌｅｖｅｌ）， 而关于财政政策波动性的研究近年

来才开始受到各国政策界和学术界的高度重视， 成为

财政政策研究的重要主题 （Ａｆｏｎｓｏ 和 Ｊａｌｌｅｓ， ２０１２［１］ ）。
Ｈａｍｉｌｔｏｎ （２００８） ［２］指出， 只关注条件均值是有误导

的， 还应关注波动性。 Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２０１３） ［３］ 指

出， 很多最新研究发现， 在模型中控制制度变量后，
财政政策水平变量的影响通常变得不再显著， 但财政

政策波动性的影响却不同， 即使引入制度等变量后，
其影响依然显著。 Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００７） ［４］ 强调， 与

政策工具水平量相比， 政策波动性可能是衡量宏观经

济政策的更好指标。
目前， 关于财政政策波动性的研究主要集中于研究

财政政策波动性的影响， 如 Ｂａｃｈｍａｎｎ 等 （２０１７）［５］、
Ｆｅｒｎáｎｄｅｚ⁃Ｖｉｌｌａｖｅｒｄｅ 等 （ ２０１５） ［６］、 Ｂａｓｕ 和 Ｂｕｎｄｉｃｋ
（２０１２） ［７］、 Ｂｌｏｏｍ 等 （２００８） ［８］、 Ｂａｃｈｍａｎｎ 和 Ｂａｙｅｒ
（ ２００９ ） ［９］、 Ｂａｋｅｒ 等 （ ２０１２ ） ［１０］、 Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ
（２００７［３］， ２０１３［４］ ）、 王立勇和纪尧 （ ２０１９） ［１１］ 等。
相对而言， 财政政策波动性决定因素方面的研究文献

较少。 有些文献强调了制度建设和政治因素对财政政

策波动性的影响 （Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ， ２００７［３］， Ｆａｔａｓ 和

Ｍｉｈｏｖ， ２０１３［４］； Ｗｏｏ， ２００９［１２］； Ａｇｎｅｌｌｏ 和 Ｓｏｕｓａ，
２００９［１３］； Ａｌｂｕｑｕｅｒｑｕｅ， ２０１１［１４］ ）。 其中， Ａｌｂｕｑｕｅｒｑｕｅ
（２０１１） ［１４］ 利用 １９８０—２００７ 年 ２３ 个 ＥＵ 国家的面板

数据研究发现， 财政制度的质量对财政支出波动性存

在较大且统计上显著的负面影响， 充分表明在一些政

党中议会席位的高度集中会提高公共支出的波动性，
但 Ｗｏｏ （２０１１） ［１５］等却得出了相反的结论。 有些文献

分析了财政规则对财政政策波动性的影响， 如 Ｆａｔａｓ
和 Ｍｉｈｏｖ （ ２００７） ［４］、 Ｂｒｚｏｚｏｗｓｋｉ 和 Ｓｉｗｉｎｓｋａ⁃Ｇｏｒｚｅｌａｋ
（２０１０）［１０］、 Ａｌｂｕｑｕｅｒｑｕｅ （２０１１）［１４］、 王立勇和纪尧

（２０１９） ［１１］ 等。 其中， Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００７） ［４］ 借助

美国 ４８ 个州的样本数据研究发现， 预算赤字和支出

约束形式的财政规则有利于降低财政政策波动性。
Ｂｒｚｏｚｏｗｓｋｉ 和 Ｓｉｗｉｎｓｋａ⁃Ｇｏｒｚ⁃ｅｌａｋ （２０１０）［１６］以 ＯＥＣＤ、 拉

美、 中东等国家数据为样本发现， 财政规则 （即显

性的赤字或债务约束） 对财政政策波动性存在显著

的负向影响。 有些文献研究了社会极化现象 （收入

差距） 对财政政策波动性的影响。 Ｗｏｏ （２０１１） ［１５］ 研

究发现， 社会极化程度或收入差距会影响机会主义的

政策制定者行为， 从而影响该国或地区的财政政策波

动性。 有些文献研究了经济发展水平对财政政策波动

性的影响。 Ｗｏｏ （２０１１） ［１５］、 Ｙｏｇｏ （２０１５） ［１７］ 指出，
经济发展水平高的国家或富裕国家的财政政策波动性

相对较低， 经济发展水平低的国家或贫穷国家的财政

政策波动性相对较大。 与此观点不同的是， Ｄｉｘｉｔ 和
Ｗｅｉｂｕｌｌ （２００７） ［１８］、 Ｌｉｎｄｑｖｉｓｔ 和 Öｓｔｅｒｌｉｎｇ （２００８） ［１９］、
Ｆｅｒｎａｎｄｅｚ 和 Ｌｅｖｙ （２００８） ［２０］ 指出， 在一个规模较大

的经济体中， 个体异质性更加明显， 对公共物品的

偏好差异更大， 从而导致社会极化现象加重。 最

终， 随着当权者的轮流执政， 财政支出波动性会加

剧。 除此以外， 王立勇和王申令 （２０１８） ［２１］ 借助准

自然实验方法研究了预算约束对财政政策波动性的影

响后发现， 强化预算约束能够显著降低一国的财政政

策波动性。
随着经济社会的不断发展， 人们对政府监督的需

求不断增强， 我国一直致力于提高政府的财政透明

度。 《中华人民共和国政府信息公开条例》 于 ２００８
年正式施行， 这一重大的标志性事件极大促进了政府

信息公开进程。 上海财经大学从 ２００９ 年开始每年出

版 《中国财政透明度报告》， 定期公布我国 ３１ 个省

份的财政透明度状况， 也在一定程度上促进了财政透

明度的提高。 ２０１４ 年， 我国重新修订 《中华人民共

和国预算法》， 首次以法律形式明确了政府的财政信

息公开职责， 为财政信息公开提供了法律保障。
《２０１７ 年政务公开工作要点》 明确指出要加大政策实

施情况的公开力度， 重视以公开引导预期、 以公开凝

聚共识。 党的十九大报告更是把建立规范透明的预算

制度作为加快完善社会主义市场经济体制的重要内

容。 在持续不断的努力下， 我国财政透明度不断提

高， 财政透明度得分的均值从 ２００６ 年的 ２１􀆰 ７１ 上升

到了 ２０１６ 年的 ５３􀆰 ４９， 省级政府财政信息公开能力

得到改善。 然而， 财政透明度的提高是否能够真正达

到约束政府财政行为的最终目的， 是否取得降低财政

政策波动性的效果呢？
理论上讲， 在中国式分权体制下， 地方政府拥有

一定规模的财力， 且对财政资金具备一定的支配权，
导致地方政府预算约束弱化， 预算软约束现象普遍存

在， 预决算偏差较大， 从而会导致财政政策波动。 财

政透明度的提高， 能够推动地方政府财政信息公开进

４
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程， 有利于发挥社会公众对地方政府行为的监督作

用， 使预算真正发挥约束政府行为的作用， 限制政府

主观意志对财政行为的影响， 进而能够减少地方政府

随意调控行为的发生， 降低调控的随意性， 从而有利

于降低财政政策波动性。 从经济行为看， 根据财政透

明度与财政政策波动性之间的散点图 （图 １） 可以看

出， 二者之间存在负相关的关系， 即随着财政透明度

的提高， 财政政策波动性降低。
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图 １　 财政政策波动与财政透明度之间的散点图

为了更直观地显现二者之间的关系， 本文根据

２００６—２０１６ 年各省份的财政透明度平均值将各省份

分成两组， 将财政透明度高于整体平均值的省份归为

高透明组， 其余归为低透明组。 图 ２ 给出 ２００６—
２０１６ 年间两组样本的财政政策波动性变化情况。 从

中可以看出， 相比而言， 透明度低的省份财政政策波

动性会更高。
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图 ２　 按财政透明度分组波动性变化情况

然而， 二者之间是否确实存在因果关系， 有待下

文更加严谨的因果效应推断和论证。 厘清财政透明度

与财政政策波动性的关系， 有利于完善宏观经济治

理， 降低政策不确定性， 畅通政策的预期管理机制，
有效引导微观主体预期， 促进经济高质量发展。 关于

财政透明度与财政政策行为特征之间的联系， 已有文

献较少关注： Ｂｅｎｉｔｏ 和 Ｂａｓｔｉｄａ （２００９） ［２２］ 和 Ｖｉｃｅｎｔｅ
等 （２０１３） ［２３］指出， 政府预算的公开透明能够显著减

少地方官员的机会主义行为； 邓淑莲和温娇秀

（２０１５） ［２４］研究发现， 财政透明度的提高能够减少腐

败行为， 且能够抑制政府债务规模的扩大， 郭剑鸣

（２０１１） ［２５］、 李春根和徐建斌 （２０１６） ［２６］ 亦持有相似

观点； 张树剑 （２０１６） ［２７］研究指出， 财政透明度的提

高能够显著提升地方政府的财政治理能力和效率， 类

似地， 李燕和王晓 （２０１６） ［２８］使用我国省级时间序列

数据发现， 财政透明度与财政支出效率之间呈正相关

关系， 即财政透明度的提高能够提升财政支出效率；
刘生旺和陈鑫 （２０１９） ［２９］ 借助 ２００７—２０１４ 年省级面

板数据研究指出， 财政透明度的提高能够明显约束财

政支出中的政府行政支出占比。 目前尚无文献专门研

究财政透明度与财政政策波动性之间的关系， 基于

此， 本文利用 《中国财政透明度报告》 发布的财政

透明度数据和财政政策波动性的测度数据， 借助面板

数据模型分析财政透明度对财政政策波动性的影响，
并借助中介效应分析框架分析财政透明度影响的内在

机制。 与已有文献相比， 本文的创造性工作主要包

括： 第一， 本文从新的视角分析财政政策波动性的决

定因素， 旨在推断财政透明度与财政政策波动性之间

的因果关系。 与此同时， 本文也为认识提高财政透明

度的重要性提供了新的视角。 第二， 本文借鉴 Ｖｉｌ⁃
ｌａｖｅｒｄｅ 等 （２０１５） ［６］的做法， 将时变性引入财政反应

函数， 采用更佳的测度方法测算我国财政政策波动性

的省际面板数据， 能够为相关研究提供指标基础和数

据基础。 第三， 本文研究结论能够为财政透明度的影

响研究和财政政策波动性的决定因素研究提供新的经

验证据。

二、 模型构建、 指标测度与描述性统计

（一） 模型构建

为了分析财政透明度对财政政策波动性的影响，
本文建立基准模型如下：

ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙｉｔ ＝α＋β１ ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙｉｔ＋γＺ ｉｔ＋λ ｉ

＋μｔ＋εｉｔ （１）

其中： ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ｉｔ表示省份 ｉ 在 ｔ 年度的财政政策波动

性； ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙ ｉｔ表示第 ｉ 个省份在 ｔ 年度的财政透

明度指标， 该指标来源于 《中国财政透明度报告》
５
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中的财政透明度指数。 为了降低遗漏变量偏差导致

的内生性问题， 本文在模型 （１） 中增加了控制变

量， 用 Ｚ 表示， 包括贸易开放度 （ ｏｐｅｎ）、 经济发

展水 平 （ ｌｎｇｄｐ）、 政 府 规 模 （ ｓｃａｌｅ）、 财 政 赤 字

（ｄｅｂｔ） 等因素。 其中， 贸易开放度指标用进出口总

额占其当期 ＧＤＰ 的比重来刻画， 经济发展水平指标

用人均 ＧＤＰ 的对数值来衡量， 政府规模指标用政府

消费占其当期 ＧＤＰ 的比重来表示， 财政赤字用政府

公共预算支出与政府公共预算收入的差值表示。 λ ｉ

表示个体固定效应， 用以控制不同个体 （省份） 存

在的不可观测差异； μ ｔ 表示时间固定效应， 用于控

制不同时点存在的不可观测差异。 ε ｉｔ 表示随机扰

动项。
（二） 财政政策波动性的测度

到目前为止， 财政政策波动性的测度方法主要包

括： 第一， 对自回归模型进行估计， 用残差的标准差

来测度； 第二， 直接计算财政支出或税收收入的标准

差； 第三， 建立 ＧＡＲＣＨ 模型， 用所得到的时变方差

表示平滑的时变波动性； 第四， 建立不包含时变性的

财政政策反应函数， 对模型进行估计得到模型残差；
第五， 建立财政政策反应函数且将时变性引入财政政

策反应函数的扰动项。 前三种方法在测度时均包含了

经济周期等因素， 可能夸大财政政策波动性 （王立

勇和纪尧， ２０１５［３０］）。 根据方法测度的适用性和精确

性， 本文借鉴 Ｖｉｌｌａｖｅｒｄｅ 等 （２０１５） ［５］ 提出的测度方

法， 通过建立引入时变性的财政政策反应函数来计算

得到各省份财政政策波动性， 该方法能够将政策波动

性冲击与政策冲击之间的差异加以区分， 其测度结果

更加准确。
在借助该方法测度财政政策波动性时， 不可盲目

照搬国外相关做法， 应考虑我国财政政策的实践情

况。 众所周知， 我国主要依据产出缺口变化和财政可

持续性来进行政策调整 （王立勇和纪尧， ２０１９［３０］ ），
从而本文构建测度模型如下：

ｘｔ－ｘ＝ ρｘ（ｘｔ－１－ｘ）＋ϕｘｙ（ ｌｎｙｔ－１－ｌｎｙ）

＋ϕｘ，ｂ

ｂｔ－１

ｙｔ－１
－ ｂ
ｙ

æ

è
ç

ö

ø
÷ ＋ｅｘｐ σｘ，ｔ( ) εｘ，ｔ

εｘ，ｔ ～Ｎ（０，１） （２）
σｘ，ｔ ＝（１－ρσｘ）σｘ＋ρσｘσｘ，ｔ－１＋（１－ρσ２

ｘ） ０􀆰 ５ηｘμｘ，ｔ

μｘ，ｔ ～Ｎ（０，１） （３）

其中， 式 （２） 表示财政政策反应函数， 且扰动项

中包含了时变性， 可以更准确地测度财政政策波动

性。 ｘ ｔ 表示财政支出、 税收等财政政策工具， ｘ 表

示财政政策工具指标的均值。 由于税收本身的强制

性和固定性， 受到地方政府的主观性影响较小， 财

政支出波动更能反映政府真实的财政行为变化， 因

此本文选择用各省份财政支出的波动性来衡量财政

政策波动性。 ｙ ｔ 表示每年的产出， ｙ 表示产出的均

值。 ｂ ｔ 表示政府赤字， 本文使用政府公共预算支出

与政府公共预算收入的差值表示。 式 （ ３） 是式

（２） 中波动性的运动方程， 假定波动性冲击服从一

阶自回归过程。
本文使用各省份 ２００６—２０１６ 年的年度数据， 且

以 ２００６ 年为基期将数据转化为实际值。 使用贝叶斯

层级模型对式 （２） 和式 （３） 进行估计。 参考已有

文献， 假定先验参数服从均匀分布， 运用马尔可夫蒙

特卡洛方法对参数进行一万次抽样， 参数的估计值使

用后验中位数， 由于篇幅所限， 在此只列出北京市数

据测度中各参数估计值及 ９５％的置信区间， 其余不

在文中列出。

表 １ 财政支出方程参数估计结果

参数 中位数 置信区间

ρｘ ０􀆰 ９１０ ６ ［０􀆰 ８０９ ９， ０􀆰 ９２３ ５］

σｘ －４􀆰 １７１ ０ ［－４􀆰 ９７５ ０， ２􀆰 ９３９ ０］

φｘ，ｙ －０􀆰 ５０３ ３ ［－２􀆰 ４７３ ０， １􀆰 ４８９ ０］

φｘ，ｂ ０􀆰 ５１１ ０ ［－１􀆰 ４９１ ０， ２􀆰 ４５０ ０］

ρσｘ ０􀆰 ７００ ９ ［０􀆰 ０１１ ３， ０􀆰 ９４６ ０］

ηｘ ０􀆰 ５３１ ８ ［０􀆰 ２５８ ２， ０􀆰 ９６２ ９］

本文使用 １００ｅｘｐ（σｘｔ） 来表示各省份每年的财

政政策波动性， 图 ３ 展示了各省份财政政策波动性

平均值的变化情况。 从整体上看， 由于受到美国金

融危机和希腊债务危机的不利冲击， ２００７—２００９ 年

的财政政策波动性明显高于其他年份， 近年来各省

份的财政政策波动性有所下降， 处于较低的水平。
在 ３１ 个省份中， 西藏的财政政策波动性较大， 江

苏财政政策波动性较小， 其他省份的财政政策波动

性介于二者之间， 图 ３ 给出了两个省份及全国平均

的财政政策波动性变化情况。 从图中可以看出， 各

个省份的财政政策波动性态势相似， 均是在 ２００７—
２００９ 年处于较高水平， 随后开始下降， 近年来处于

６
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较低水平。
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图 ３　 财政政策波动性趋势

（三） 数据来源及处理

本文实证部分采用 ２００６—２０１６ 年我国 ３１ 个省份

的面板数据为样本， 原始数据来源于 《中国统计年

鉴》、 中国统计局官网、 《中国财政年鉴》， 以及上海

财经大学每年发布的年度 《中国财政透明度报告》
等。 需要特别说明的是， 《中国财政透明度报告》 并

非调查各省份当年的财政数据， 而是存在时间滞后

性， 即 ２００９—２０１２ 年的 《中国财政透明度报告》 是

以 ２００６—２００９ 年的财政数据为调查对象， ２０１３—
２０１８ 年的 《中国财政透明度报告》 的调查对象是

２０１１—２０１６ 年的财政数据， 因此 ２０１０ 年财政透明度

是无法获取的， 本文采用回归法来填补缺失值。 参考

已有文献， 一国或地区的财政透明度会受到政治、 经

济、 财政、 社会等因素的影响， 本文使用 ２００６—
２０１６ 年的财政透明度数据。

（四） 描述性统计

表 ２ 给出了各个变量的描述性统计结果。 从表中

可以看出， ２００６ 年至 ２０１６ 年， 我国各省份财政政策

波动性的均值为 ０􀆰 ２２５， 而标准差达到了 ０􀆰 ２９５， 说

明各省份、 各年度财政政策波动性存在较大差异。 财

政透明度的均值只有 ３３􀆰 ２０， 标准差为 １５􀆰 ０６， 说明

整体来看我国财政透明度还较低， 且各省份、 各年度

表 ２ 变量描述性统计结果

变量 符号 均值 标准差 最小值 最大值

财政政策波动性 ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ０􀆰 ２２５ ０􀆰 ２９５ ０􀆰 ００８ 　 １􀆰 ７８５

财政透明度 ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙ ３３􀆰 ２００ １５􀆰 ０６０ １１􀆰 ５２０ ７７􀆰 ７００

政府规模 ｓｃａｌｅ ０􀆰 ２４８ ０􀆰 １９０ ０􀆰 ０８４ １􀆰 ３７９

贸易开放度 ｏｐｅｎ ０􀆰 ３１０ ０􀆰 ３７９ ０􀆰 ０３２ １􀆰 ７２１

经济发展水平 ｌｎｇｄｐ １１􀆰 ０７０ ０􀆰 ４３０ １０􀆰 ０４０ １２􀆰 ０１０

财政赤字 ｄｅｂｔ ２５􀆰 ９００ ２０􀆰 ６６０ １􀆰 ２３０ １０７􀆰 ７６０

的财政透明度状况之间存在较大差异， 其中最小值

为 １１􀆰 ５２ （２０１２ 年西藏）， 最大值为 ７７􀆰 ７０ （ ２０１１
年海南）。

三、 实证分析与稳健性检验

本部分将使用我国 ３１ 个省份 ２００６—２０１６ 年的面

板数据进行实证分析， 推断核心解释变量财政透明度

对财政政策波动性的影响是否显著， 并进行相应的稳

健性检验。
（一） 实证分析结果

表 ３ 给出了混合回归模型和双向固定效应模型的

参数估计结果， 其中， 混合回归模型中核心解释变量

财政透明度的系数是－０􀆰 ００２ ７， 在 ５％的水平上显著，
说明财政透明度与财政政策波动性之间存在负向因果

关系， 即随着财政透明度的提高， 财政政策波动性倾

向于降低。 然而， 由于混合回归可能存在不可观测的

个体差异及时间差异， 遗漏变量和不可观测的异质性

会带来估计结果的有偏性， 且本文 ｈａｕｓｍａｎ 检验结果

支持固定效应模型， 从而表 ３ 也给出固定效应模型的

参数估计结果。

表 ３ 财政透明度对财政政策波动性的影响结果

解释变量
财政政策波动性

ＯＬＳ 估计结果 固定效应估计结果

财政透明度
－０􀆰 ００２ ７∗∗

（０􀆰 ００１ １）
－０􀆰 ００２ ０∗∗

（０􀆰 ０００ ８）

控制变量 控制 控制

截距项
２􀆰 １２４ ８∗∗∗

（０􀆰 ５８７ ４）
－１􀆰 ８５９ １
（１􀆰 ３３２ ５）

个体固定效应 控制

时间固定效应 控制

样本容量 ３４１ ３４１

Ｒ２ ０􀆰 ３７１ ０􀆰 ７７９

　 　 注： 括号内为稳健标准误； ∗∗∗、 ∗∗和∗分别表示在 １％、 ５％和

１０％的显著性水平上显著； 控制变量包括政府规模、 贸易开放度、 经

济发展水平、 财政赤字。 下同。

从表 ３ 所示的固定效应估计结果可以看出， 财政

透明度的系数估计结果为－０􀆰 ００２ ０， 在 ５％的水平上

显著， 再次证实财政透明度与财政政策波动性之间存

在负相关关系， 财政透明度的提高对财政政策的波动

性存在显著抑制作用， 即财政透明度越高， 财政波动

７
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性就越低。
（二） 稳健性检验

为了确保上述回归结果的稳健性和可靠性， 本文

从工具变量估计、 子样本估计、 分组估计三个方面进

行稳健性检验。
１􀆰 工具变量估计。
虽然上文在实证分析中增加了双向固定效应以控

制个体之间和时点之间可能存在的不可观测差异， 且

通过设置控制变量的方式减少由于遗漏变量偏差导致

的内生性问题， 但这通常很难完全解决内生性问题。
为了进一步解决遗漏变量偏差或双向因果关系等情况

导致的内生性问题， 本文接下来借助两阶段最小二乘

法估计模型参数， 此处采用核心解释变量 （财政透

明度） 的滞后一期作为工具变量。 根据已有文献中

的经验规则， 两阶段最小二乘法第一阶段回归的 Ｆ
统计量值为 ７１􀆰 ８０， 远远大于经验值 ５０， 说明此处不

存在弱工具变量问题， 且表 ４ 第三列回归结果也证明

了工具变量与内生解释变量之间的相关性； ｓａｒｇａｎ 检

验结果表明， 财政透明度滞后一期值满足工具变量的

外生性条件； 表 ４ 第二列回归结果也显示工具变量财

政透明度的滞后一期与内生性变量财政透明度的当期

值高度相关， 但是不会直接影响财政政策波动性， 这

符合选取工具变量的标准。 所以， 将财政透明度的滞

后一期作为工具变量是有效的。
表 ４ 第一列给出参数估计结果。 从结果中可以看

出， 考虑模型存在的内生性问题后， 核心解释变量财

政透明度的系数估计结果依然显著为负， 说明上文估

计结果是稳健的。 与固定效应模型的估计结果相比，
这里估计得到的系数绝对值更大， 说明不考虑模型的

内生性时， 财政透明度的提高对财政政策波动性的抑

制效应被低估。

表 ４ 两阶段最小二乘法的估计结果

解释变量
被解释变量

财政政策波动性 财政政策波动性 财政透明度

财政透明度
－０􀆰 ００４ ６∗∗

（０􀆰 ００２ １）
－０􀆰 ００２ ７∗∗

（０􀆰 ００１ ２）
—

财政透明度滞后一期 —
－０􀆰 ００１ ４
（０􀆰 ００１ ３）

０􀆰 ４６３ ５∗∗∗

（０􀆰 ０５４ ７）

控制变量 控制 控制 控制

个体固定效应 控制 控制 控制

续前表

解释变量
被解释变量

财政政策波动性 财政政策波动性 财政透明度

时间固定效应 控制 控制 控制

样本容量 ３１０ ３１０ ３１０

Ｒ２ ０􀆰 ３６５ ０􀆰 ４６３ ０􀆰 ３４６

２􀆰 子样本估计。
为解决样本偏误可能带来的内生性问题， 接下来

本文选取子样本再次进行估计。 由于新疆和西藏经济

社会发展的特殊性， 本文参考已有文献， 使用剔除新

疆和西藏之后的子样本重新估计模型参数， 估计结果

如表 ５ 所示。 表 ５ 所示的估计结果显示， 核心解释变

量财政透明度的系数估计结果依然为负， 且在统计意

义上显著， 可以认为上文采用 ３１ 个省份数据得到的

估计结果是稳健的， 财政透明度的提高确实对财政政

策波动性有显著抑制作用。

表 ５ 子样本稳健性检验结果

解释变量
财政政策波动性

固定效应 工具变量法

财政透明度
－０􀆰 ００１ ９∗∗

（０􀆰 ０００ ８）
－０􀆰 ００３ ６∗∗

（０􀆰 ００１ ６）

控制变量 控制 控制

个体固定效应 控制 控制

时间固定效应 控制 控制

样本容量 ３１９ ２９０

Ｒ２ ０􀆰 ７７１ ０􀆰 ６１６

３􀆰 样本分组检验

由于不同省份之间的现实情况有所不同， 本文计

算 ２００６ 年至 ２０１６ 年各省份的财政透明度平均值作为

衡量财政透明度高低的指标， 将财政透明度高于整体

平均值的省份归为高透明组， 其余归为低透明组。 与

此同时， 本文采用同样的方法将 ３１ 个省份分为高波

动组和低波动组， 从而得到高透明组、 低透明组和高

波动组、 低波动组四个子样本， 并采用两阶段最小二

乘法分别使用四个子样本来估计模型参数， 结果如表

６ 所示。
表 ６ 结果显示， 无论是透明度高的省份或是透明

度低的省份， 财政透明度对财政政策波动性的影响均

８
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显著为负， 说明上文结论的稳健性。 然而， 本文发现

在不同透明度的地区， 财政透明度对财政政策波动性

的影响存在异质性， 低透明度地区的财政透明度影响

更强。 表 ６ 结果也显示， 无论是财政政策波动性高的

省份或是财政政策波动性低的省份， 财政透明度这一

核心变量的符号均未发生改变， 均对财政政策波动性

存在显著的负向影响， 证明了上述实证分析结果的稳

健性， 可以认为 “提高财政透明度有助于降低财政

政策波动性” 这一结论是可靠的。 同样， 本文发现

在不同财政政策波动性的地区， 财政透明度的影响存

在异质性， 对于财政政策波动性较高的地区， 提高财

政透明度的作用更加显著。

表 ６ 分组稳健性检验

解释变量
财政政策波动性

高透明组 低透明组 高波动组 低波动组

财政透明度
－０􀆰 ０００ ９∗∗

（０􀆰 ０００ ４）
－０􀆰 ００３ ８∗∗

（０􀆰 ００１ ６）
－０􀆰 ００６ ８∗∗

（０􀆰 ００３ １）
－０􀆰 ００１ ５∗∗

（０􀆰 ０００ ７）

控制变量 控制 控制 控制 控制

截距项
２􀆰 ９８４ ２∗

（１􀆰 ８１０ ２）
３􀆰 ７６７ ６∗∗

（１􀆰 ８３１ ０）
６􀆰 ８９１ ７∗

（３􀆰 ９９６ ８）
２􀆰 ６７０ ９∗∗∗

（０􀆰 ９７０ ９）

个体固定效应 控制 控制 控制 控制

时间固定效应 控制 控制 控制 控制

样本容量 １６５ １７６ ８８ ２５３

Ｒ２ ０􀆰 ４０６ ０􀆰 ６２３ ０􀆰 ５９９ ０􀆰 ４７３

四、 机制分析

上文分析表明， 一个地区财政透明度的提高会降

低该地区的财政政策波动性， 这一结论具有稳健性。
然而， 这一影响的内在机制是什么， 换言之， 财政透

明度的提高为何会降低财政政策波动性， 这是本文分

析的重点， 下文将从理论和实证两方面进行分析。
（一） 理论逻辑

财政政策波动性是指政府财政行为的波动， 按照

传统经济学理论， 财政政策应逆风向而动， 及时对经

济运行进行反周期调节， 所以财政政策波动性包含两

个部分： 一部分是为了熨平经济周期波动而引致的财

政政策波动； 另一部分是在上述原因之外， 由于政府

随意调控导致的波动性， 这一部分财政政策波动性与

经济周期波动无关。 由于上文是借助财政反应函数来

测度财政政策波动性， 所以本文的财政政策波动性是

指与经济周期无关、 由于政府随意调控导致的政策波

动性。 在中国式分权体制下， 我国中央政府对经济的

宏观调控和地方政府的扩张冲动之间存在内在冲突，
这会对政府财政政策波动性产生直接影响。 由于地区

之间存在竞争关系， 加上财政预算约束的不充分， 地

方政府常常盲目追求强烈的财政扩张。 在经济萧条

时， 中央政府为了实现经济的稳定增长， 往往会对地

方政府的财政扩张行为持默许态度。 然而， 在经济繁

荣时， 如果地方政府仍然持续扩张就会导致经济过

热， 此时中央政府为了维持经济稳定就会采取多种措

施进行宏观调控， 而地方政府扩张行为和中央政府宏

观调控相互作用非常容易导致宏观经济的剧烈波动和

地方政府财政行为的频繁变动， 从而引致财政政策波

动性。 长期以来， 预算改革之前， 预算编制、 审批、
监督及执行的过程几乎处于全封闭状态， 在政府预算

报告中缺乏详细的数据， 数据统计不完全， 公众对预

算执行很难进行绩效监督， 政府的主观意志对财政行

为的影响加深， 导致执行过程中的随意性。 因此， 在

分权体制背景下， 我国地方政府不仅拥有一定规模的

财力， 同时对财政资金具备一定的支配权， 导致地方

政府预算约束弱化， 预算软约束现象普遍存在， 预决

算偏差较大， 这就必然会导致财政政策波动。 根据相

关理论， 财政透明度不高是预决算偏差过大的最重要

原因之一， 从而提高财政透明度， 可推动地方政府财

政信息公开进程， 强化社会公众对地方政府行为的监

督， 使预算真正发挥约束政府行为的作用， 进而能够

减少地方政府随意调控行为的发生。
根据以上分析， 结合我国现实情况， 本文认为

财政透明可以通过改善政府的预算执行情况来降低

财政政策波动性。 本文使用预决算偏差度来衡量预

９



·财政税收· 　 ２０２１ 年第 ９ 期

算执行情况， 如果预算执行情况较好， 政府可以严

格执行预算， 则预决算偏差度应该被控制在合理的

范围内。
（二） 模型框架

接下来， 本文借助中介效应分析框架来验证财政

透明度对财政政策波动性的影响机制， 即提高财政透

明度能够降低预决算偏差度， 从而降低财政政策波动

性。 为了检验这一机制， 本文建立中介效应模型

如下：

ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙｉｔ ＝α１＋β１ ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙｉｔ＋γ１Ｚ ｉｔ＋λ ｉ

＋μｔ＋εｉｔ （４）
ＰＥ ｉｔ ＝α２＋β２ ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙｉｔ＋γ２Ｚ ｉｔ＋θｉ＋δｔ＋μｉｔ （５）
ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙｉｔ ＝α３＋β３ ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙｉｔ＋ｂＰＥ ｉｔ

＋γ３Ｚ ｉｔ＋ϕｉ＋φｔ＋ωｉｔ （６）

其中， ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙｉｔ代表 ｉ 省份在 ｔ 年度的财政政策波动

性， ｔｒａｎｓｐａｒｅｎｃｙｉｔ代表 ｉ 省份在 ｔ 年度的财政透明度，
ＰＥ ｉｔ代表 ｉ 省份在 ｔ 年度的预决算偏差度， Ｚ ｉｔ表示由

控制变量组成的向量。 在上述模型中， 中介变量是预

决算偏差度 （ＰＥ）， 其计算公式为： ＰＥ ＝ （决算支出－
预算支出） ／预算支出， 用来表示预算执行情况。 此

处， 使用预决算支出计算预决算偏差度的原因在于：
一方面是和财政政策波动性的口径相一致， 另一方面

是由于预算软约束很大程度上体现为预算支出软约

束。 在中介效应分析框架中， 本文重点关注 β１、 β３

和 ｂ， 一般而言， 如果在式 （６） 中加入预决算偏差

度 （ＰＥ） 后， 财政透明度的参数估计结果变得不再

显著， 则为完全中介效应； 若财政透明度的参数估计

结果显著性降低或影响程度降低， 则说明存在部分中

介效应。
（三） 数据表述与初步证据

图 ４ 给出了我国各省份 ２００６—２０１６ 年财政透明

度和预决算支出偏差度情况。 从图中不难看出， 平均

而言， 各省份的财政透明度自 ２００６ 年以来一直呈现

上升态势， 特别是 ２０１２ 年以来， 财政透明度上升速

度较快。 与此同时， 各省份的预决算偏差度呈现不断

下降态势， ２０１０ 年以后， 预决算偏差度下降速度较

之前稍快， 从 ２００６ 年的 １３􀆰 ０１％下降到了 ２０１６ 年的

５􀆰 ３８％， 说明近年来我国财政信息公开工作取得了不

错的效果， 预算执行情况有了改善， 但仍低于国际标

准。① 总体而言， 财政透明度和预决算偏差度呈反方

向变化， 随着财政透明度的不断提高， 预决算偏差度

在不断降低。
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图 ４　 财政透明度和预决算偏差度趋势

表 ７ 给出财政透明度、 预决算偏差度和财政政策

波动性之间的相关系数。 表 ７ 结果显示， 财政透明度

与预决算偏差度的相关系数为－０􀆰 ２９８ ５， 且在 １％的

显著性水平上显著， 充分说明财政透明度与预决算偏

差度之间呈负相关关系， 与图 ４ 结论一致； 预决算偏

差度与财政政策波动性之间的相关系数为 ０􀆰 ２５６ ６，
在 １％的显著性水平上显著， 充分说明预决算偏差度

与财政政策波动性之间呈正相关关系， 与上文理论预

期一致。 同样， 财政透明度与财政政策波动性之间的

相关系数为－０􀆰 ３２０， 在 １％的显著性水平上显著， 说

明财政透明度与财政政策波动性之间呈负相关关系。
换言之， 相关性检验结果似乎表明， 财政透明度的提

高， 能强化预算约束， 降低预决算偏差度， 从而降低

财政政策波动性。
表 ７ 相关性检验

财政政策波动性 财政透明度 预决算偏差度

财政政策波动性 １

财政透明度 －０􀆰 ３２０∗∗∗ １

预决算偏差度 ０􀆰 ２５６ ６∗∗∗ －０􀆰 ２９８ ５∗∗∗ １

０１
① 按照国际标准， 良好的预决算偏差度应不高于 ５％。
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　 　 然而， 相关系数仅能刻画变量之间的相关性， 而

无法刻画变量之间的因果效应， 为了提供更加稳健的

经验证据， 本文接下来将借助两阶段最小二乘法估计

式 （４） 至式 （６） 所示的模型， 得到参数估计结果

见表 ８。

表 ８ 中介效应分析结果

（１） （２） （３）

财政政策波动性 预决算偏差度 财政政策波动性

财政透明度
－０􀆰 ００４ ６∗∗

（０􀆰 ００２ １）
－０􀆰 ００１ ４∗∗

（０􀆰 ０００ ７）
－０􀆰 ００３ ９
（０􀆰 ００２ ５）

预决算偏差度 — —
０􀆰 ５２２ ６∗∗

（０􀆰 ２１７ ８）

控制变量 控制 控制 控制

截距项
２􀆰 ０２８ ５∗∗∗

０􀆰 ５９５ ６
０􀆰 ０３４ １

（０􀆰 １５９ ７）
２􀆰 ０１０ ６∗∗∗

（０􀆰 ５８７ ８）

个体固定效应 控制 控制 控制

时间固定效应 控制 控制 控制

样本容量 ３１０ ３１０ ３１０

Ｒ２ ０􀆰 ３６５ ０􀆰 ７１８ ０􀆰 ６２６

表 ８ 的列 （１） 是式 （４） 的估计结果， 列 （２） 是

式 （５） 的估计结果， 列 （３） 是式 （６） 的估计结

果。 列 （２） 结果显示， β２ 估计结果为－０􀆰 ００１ ４， 且

在 ５％的显著性水平上显著， 说明财政透明度对预

决算偏差度存在显著的负向影响， 即在其他条件不

变的情况下， 财政透明度的提高， 能够约束政府行

为， 改善预算执行情况， 预决算偏差度将下降。 列

（３） 结果显示， 在模型 （４） 中引入中介变量预决

算偏差度后， 财政透明度的参数 β３ 估计结果变得不

再显著， 而预决算偏差度的参数 ｂ 估计结果在 ５％
显著性水平上显著为正。 这一方面说明预决算偏差

度对财政政策波动性存在显著正向影响， 在其他条

件不变的情况下， 随着预决算偏差度的下降， 财政

政策波动性随之下降； 另一方面， 在模型 （４） 中

加入预决算偏差度 （ＰＥ） 后， 财政透明度的参数

估计结果变得不再显著， 即存在完全中介效应。 从

而本文认为， 提高财政透明度可以降低预决算偏差

度， 改善预算执行情况， 继而对财政政策波动性起

到抑制作用。

五、 结论与政策建议

厘清财政透明度与财政政策波动性的关系， 有利

于完善宏观经济治理， 降低政策不确定性， 畅通政策

的预期管理机制， 有效引导微观主体预期， 促进经济

高质量发展。 目前尚无文献专门研究财政透明度与财

政政策波动性之间的联系， 基于此， 本文利用 《中
国财政透明度报告》 发布的财政透明度数据和本文

测度的财政政策波动性数据， 即采用我国 ３１ 个省份

２００６—２０１６ 年的数据， 借助面板数据模型分析财政

透明度对财政政策波动性的影响， 并借助中介效应分

析框架分析财政透明度影响的内在机制。 研究结果表

明： 第一， 近年来我国财政透明度呈现不断上升态

势， 财政透明度最低得分逐年提高， 这意味着财政信

息公开状况较差的省份近年来不断加强其财政信息公

开力度。 然而， 财政透明度得分的均值仅为 ３３􀆰 ２０，
说明我国各地区的财政透明度仍处于较低水平， 无法

满足公众对财政信息公开的需求， 不利于发挥公众对

政府行为的监督。 而且， 单个省份不同年份的财政透

明度波动较大， 不同省份之间的财政透明度差异较大，
反映出政府公开的随意性， 政府财政信息公开意识有

待提高， 制度约束有待强化， 信息公开行为有待规范。
第二， 财政透明度与财政政策波动性之间存在显著的

因果关系， 财政透明度对财政政策波动性存在负向影

响， 即随着一个地区财政透明度的提高， 该地区的财

政政策波动性将下降。 一系列稳健性检验均表明这一

结论具有稳健性和可靠性。 第三， 在不同透明度的地

区， 财政透明度对财政政策波动性的影响存在异质性，
低透明度地区的财政透明度影响更强。 在不同财政政

策波动性的地区， 财政透明度的影响亦存在异质性，
对于财政政策波动性较高的地区， 提高财政透明度的

作用更加显著。 第四， 财政透明度对财政政策波动性

的影响机制在于提高财政透明度， 能够强化社会公众

对地方政府行为的监督， 使预算真正发挥约束政府行

为的作用， 减少地方政府随意调控行为的发生， 降低

预决算偏差度， 使政府更严格地执行预算， 从而达到

降低财政政策波动性的效果。
根据以上结论， 本文得到的政策启示包括： 第

一， 应建立有效的制度约束， 完善法制建设， 规范财

政信息公开的范围和流程， 提高地方政府财政信息公

开意识， 规范地方政府财政信息公开行为， 进一步提

升财政透明度整体水平。 第二， 应将财政透明度纳入

地方政府绩效管理及考核， 降低各个地区财政透明度

水平的差异以及单个省份不同年份的差异， 降低部分

地区政府公开的随意性， 规范信息公开行为。 第三，
在中国式分权体制下， 通过制度建设强化对地方政府

１１
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的财政约束， 进一步降低地方政府的预决算偏差度，
有效管理财政政策波动性和不确定性， 合理引导微观

主体预期。 第四， 健全和完善中期预算框架， 加强中

期财政规划管理， 加强中期预算与发展规划的有效衔

接， 结合中期预算框架来设定财政规则， 从更长期视

角设计政策体系， 降低财政政策波动性。
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财政逆周期调节的制度设计
———相机抉择与自动稳定器的融合
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赵　 琪 杜崇珊
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［摘　 要］ 近年来， 由于全球传统货币政策空间不足等原因， 财政逆周期调节作用受到了越来越

多的重视。 该作用的发挥主要通过相机抉择财政政策和自动稳定器来实现。 相较而言， 主要发达国家

往往拥有较为强大的自动稳定器。 特别是受困于深度经济衰退的压力， 一些国家设计并应用了 “第
二代财政自动稳定机制”， 该机制可以说是融合了相机抉择和自动稳定器的优点。 我国囿于历史和现

实条件， 自动稳定器发育不良， 长期依靠相机抉择财政政策来平抑经济波动， 不仅影响了逆周期调节

的效率， 也造成了政策依赖症等经济社会问题。 随着风险社会的到来， 过多依靠传统相机抉择财政政

策的逆周期调节方式不仅不符合主要经济体调控手段的发展趋势， 而且也难以满足抵御风险、 构建经

济社会发展确定性的要求。 笔者梳理了主要发达国家财政自动稳定器的制度设计及调控机理， 以此为

借鉴， 提出我国增强财政自动稳定器功能、 构建财政双重调节机制的政策建议。
［关键词］ 逆周期调控　 财政政策　 相机抉择　 自动稳定器
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ｓｙｓｔｅｍ ｄｅｓｉｇｎ ａｎｄ ｆｕｎｃｔｉｏｎａｌ ｍｅｃｈａｎｉｓｍｓ ｏｆ ａｕｔｏｍａｔｉｃ ｆｉｓｃａｌ ｓｔａｂｉｌｉｚｅｒ ｉｎ ｍａｊｏｒ ｄｅｖｅｌｏｐｅｄ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｗｉｔｈ ａ ｈｏｐｅ
ｔｏ ｐｒｏｖｉｄｅ ｓｏｍｅ ｒｅｆｅｒｅｎｃｅ ｆｏｒ Ｃｈｉｎａ ｔｏ ｅｎｈａｎｃｅ ｔｈｅ ｆｕｎｃｔｉｏｎ ｏｆ ａｕｔｏｍａｔｉｃ ｆｉｓｃａｌ ｓｔａｂｉｌｉｚｅｒ ｉｎ ｂｕｉｌｄｉｎｇ ａ ｄｕａｌ
ｆｉｓｃａｌ ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎ ｓｙｓｔｅｍ􀆰
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一、 引言

源自凯恩斯主义的逆经济风向调节财政政策曾推

动西方国家实现了 ２０ 余年的黄金增长。 而如今伴随

着货币当局的独立化、 传统货币政策空间的受限以及

各方对非常规货币政策影响的担忧等， 财政的逆周期

调节作用再次受到越来越多的重视 （ Ｂｏｕｓｈｅｙ 等，
２０１９［１］）。 对于我国财政政策的逆周期调控效果， 国

内有很多学者进行过研究和评价。 总结来说， 我国财

政政策一般在经济萧条期表现出较为明显的逆周期

性， 而在繁荣期却往往呈现顺周期性 （刘金全和梁

冰， ２００５［２］； 孙天琦等， ２０１０［３］ ）， 且自动稳定功能

不 强 （ 王 志 刚， ２０１０［４］； 石 柱 鲜 和 王 立 勇，
２００３［５］）。 这在一定程度上与逆周期调节方式有关。
由于历史和现实的诸多原因， 我国财政自动稳定机制

发育不良， 在平抑经济波动方面长期依靠相机抉择财

政政策， 这不仅影响调控效果， 还会造成政策依赖，
放大经济波动并导致巨大的社会成本。 特别是近年来

随着黑天鹅、 灰犀牛事件的频繁出现， 我国单纯依靠

传统相机抉择财政政策的逆周期调控方式， 不仅不符

合逆周期调控手段的发展趋势， 而且也难以满足抵御

风险、 构建经济社会发展确定性的要求。 虽然相机抉

择财政政策的使用在发达国家也存在一些问题， 但相

较而言， 它们更重视自动稳定器功能。 并且为增强抵

御深度经济衰退的能力， 发达国家还在传统调节模式

基础上融合相机抉择和自动稳定器的部分优点， 设计

并应用了第二代财政自动稳定机制。 在 ２００８ 年金融

危机中， 其财政自动稳定机制曾发挥了重要作用

（ＩＭＦ， ２０２０［６］）。
因此， 了解主要发达国家财政自动稳定器的制

度设计及调控机理， 并结合实际情况加以借鉴， 从

而增强我国财政自动稳定器功能， 构建财政双重调

节机制具有较为重要的现实意义。 本文的第二部分

在总结相机抉择财政政策及传统自动稳定器功能优

缺点的基础上， 回顾了我国财政逆周期调节方式及

其存在的问题； 第三部分介绍了发达国家的自动稳

定器状况， 尤其是传统自动稳定器的实现途径以及

第二代自动稳定器的功能作用、 局限性和典型案

例； 第四部分为完善我国的财政逆周期调控机制提

出了政策建议。

二、 我国财政逆周期调节功能：
制度基础及其效果评价

　 　 财政逆周期调节功能的实现主要依靠两种方式：
一是自动稳定器， 二是相机抉择。 二者各有优缺点，
需要互补使用。 而我国因受税制结构、 社保体系不完

善等的制约， 财政自动稳定机制发育不良， 长期依靠

相机抉择财政政策来平抑经济波动。 这种调控模式常

常会放大经济的波动性并导致巨大的社会成本。
（一） 相机抉择和自动稳定器是实现财政逆周期

调节的两种方式

自动稳定器和相机抉择财政政策作为财政逆周期

调节的两种方式， 代表着两种不同的调控思路和理

念， 也具有不同的作用机理。 前者是不需要临时变更

政策就能快速反应、 熨平经济波动的机制， 具有自动

性、 自发性特征。 它能通过累进税制、 社会保障体系

等预先的政策设计， 使政府收支随经济周期的高涨和

萧条自发地实现收缩和扩张。 后者需要借助外力调节

经济运行， 具有主动性、 机动性的特性。 它要求政府

根据当时的经济社会状况， 机动地选择不同的财政政

策 （如扩张、 紧缩或中性财政政策） 以及相应措施，
主动干预经济的运行和走向。

两种调节手段各有长短。 相机抉择财政政策常常

可以在经济下滑态势出现后力挽狂澜， 但也存在行动

滞后、 退出机制不完善等局限性。 同时， 缺乏约束的

自由裁量行为还会导致较大的赤字和政治周期风险。
而自动稳定器作为抵挡经济过大波动的第一道防线，
能随时识别经济情况、 及时发挥作用并适时退出， 并

且能在严重危机时期为其他政策的设计和实施争取时

间。 而且对于这种预设调节机制， 决策者往往拥有较

为充分的研究、 讨论时间， 便于平衡效率与公平， 减

少人为判断失误， 规避寻租风险。 但作为一种内嵌于

经济的逆周期调节机制， 自动稳定器难以单独胜任稳

定经济的角色， 在面对经济大幅波动时， 仍需财政相

机抉择的介入以加强逆周期调节力度。
（二） 我国逆周期调节工具的制度约束

由于历史和现实条件的制约， 相机抉择财政政策

在我国的应用更为广泛， 而财政的自动稳定功能却表

现得不充分。
我国财政自动稳定功能的发挥至少面临两大制约
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因素： 一是税制累进程度较低， 这与直接税占比不高

有直接关系； 二是社会保障体系不完善。 郭庆旺和贾

俊雪 （２００４） ［７］ 对 １９７９—２００１ 年我国财政自动稳定

功能进行了研究， 其结论是， 在计划经济及有计划商

品经济体制下， 我国并未构建现代社保制度， 且税收

收入几乎完全依靠间接税， 即使改革开放后引入了个

人所得税， 其影响力度也较小， 这导致财政收支完全

缺乏弹性， 基本不具备自动稳定功能。 虽然 １９９８ 年

以来， 随着社保制度、 税制结构的完善和优化等， 财

政自动稳定功能开始出现， 但总体来看其效果仍较

弱。 林致远和邓子基 （２００７） ［８］ 认为， 通过对税制、
失业津贴、 社会救助等制度的设计可以使它们发挥自

动稳定经济的作用， 而其中税制是最重要的自动稳定

器。 然而， 源于税制结构等原因， 我国现行税制的自

动稳定功能非常有限。 刘卫等 （２０１４） ［９］ 通过构建

ＳＶＡＲ 模型还发现， 虽然当前我国税制累进程度较

弱， 但财税体系仍具有一定的自动稳定功能， 这可能

与地方政府追求税收高增长的一系列行为有关， 而这

样的自动稳定器往往是 “扭曲” 的。
从现实状况看， 在税收方面， ２００８ 年以来税收

收入与 ＧＤＰ 变动趋势逐渐趋于一致 （如图 １ 所示）。
这种同步性似乎显示出我国税制具有较强的自动稳定

功能。 然而， 进一步分析后会发现， 经济增速放缓时

期税收收入的减少很大程度上源自政府主动的减税降

费。 例如， 在国际金融危机爆发后的 ２００８—２００９ 年

间， 中央经济工作会议提出要进行结构性减税

（２００８ 年）， 之后我国实施了增值税转型改革， 下调

了小规模纳税人增值税征收率， 对集成电路等符合规

定的行业给予增值税即征即退和企业所得税减免等优

惠， 同时还提高了个人所得税基本费用扣除标准、 扩

大了低档税率适用范围等。 ２０１２—２０１６ 年间 “营改

增” 从个别试点走向全面推开， 减少了重复征税的

问题。 ２０１８ 年以来， 我国推出了更大规模的减税，
其措施包括下调增值税部分档次税率、 调整小规模纳

税人标准等。 其中， ２０１８ 年全国减税降费规模达 １􀆰 ３
万亿元， ２０１９ 年达 ２􀆰 ３ 万亿元 （石英华和吉嘉，
２０２０［１０］）。 而在社会保障方面， 我国养老、 医疗、
失业等社会保险项目存在多轨并存、 制度分割且尚

未实现全国统筹等问题， 而且保障层次低， 难以在

经济剧烈波动时期对低收入以及弱势群体的消费起

到足够的支撑作用， 因而社保制度的自动稳定功能

非常有限。
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图 １　 １９７９—２０１９ 年我国 ＧＤＰ 和税收收入增速比较

　 　 数据来源： 《中国统计年鉴》。

（三） 相机抉择财政政策是一把 “双刃剑”
分税制改革以来， 我国主要实施了三次大范围的

相机抉择财政政策， 即 １９９７ 年应对亚洲金融危机的

“积极的财政政策”、 ２００８ 年应对美国 “次贷” 危机

的 “结构性减税” 和增加政府投资的政策， 以及

２０１５ 年以来的全面减税降费政策。 从事后评价的视

角来看， 这些相机抉择财政政策在实现一定甚至很大

效果的同时， 或会在中长期带来一定的负面影响： 不

仅使经济运行对该类政策产生了越来越大的依赖， 使

得原本应当是短期使用的权宜政策被延长至中长期，
与市场经济不相协调的行政等手段依然在高频使用，
财政政策未实现 “逆风而行”， 而且相机抉择财政支

出还可能是引起经济波动的主要因素之一 （张馨和

康锋莉， ２００７［１１］）。 陈建奇 （２０１１） ［１２］ 通过对比经济

增长和财政收支数据并进行计量分析后发现， 我国财

政的逆周期调节是半有效的： 收入端政策有助于减缓

经济波动； 支出端则呈现非对称特征， 即在经济不景

气时发挥逆向调节功能， 高涨时却会助涨过热风险；
中央财政支出是反周期的， 而地方支出则是顺周期

的。 国外也有很多研究指出， 发展中国家的政府支出

往往是顺周期的 （ Ｋａｍｉｎｓｋｙ 等， ２００４［１３］； Ｆｒａｎｋｅｌ
等， ２０１３［１４］）， 这常常会放大经济的波动并导致巨大

的社会成本。 研究表明， 我国也在其列 （Ｆｒａｎｋｅｌ 等，
２０１３［１４］）。

上述弊端中有些与相机抉择财政政策自身的局限

性密切相关， 如滞后性或退出机制不完善等引起的经

济波动， 有的则与我国财政自动稳定机制发育不良、
过度依靠相机抉择有关， 如经济运行对财政政策产生
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依赖等。 在发达国家， 相机抉择财政政策的使用也会

存在一些问题， 但与我国不同的是， 包括欧盟、 美国

在内的发达经济体都非常重视财政的自动稳定功能①，
且其相关机制也往往较为强大。

三、 国际经验： 自动稳定器的

作用机理及实现途径

　 　 发达国家一般都有着比较强大的财政自动稳定

器功能， 但该功能的作用强度在各国的财政实践中

也存在差异。 例如， 在面对经济危机时， 美国虽然

多数时候通过自动稳定机制平抑经济波动 （Ｔａｙｌｏｒ，
２０００［１５］ ）， 但与丹麦、 瑞典、 法国等相比， 其自动

稳定器功能相对较弱。 如图 ２ 所示， Ｇｉｒｏｕａｒｄ 和

Ａｎｄｒé （２００５） ［１６］ 通过计算产出缺口变化引发的财

政收支自动调节程度来比较主要发达经济体的自动

稳定器功能， 他们发现该功能在美国的作用不如其

他国家。
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图 ２　 主要发达国家的财政自动稳定器作用比较

　 　 注： 上图显示产出缺口变化一个百分点而导致的财政收支的自动

变化。

资料来源： Ｌｅｅ 和 Ｓｈｅｉｎｅｒ （２０１９） ［１７］ 。

虽然发达经济体的财政自动稳定机制在平抑经济

波动方面发挥了难以替代的作用， 但与历次衰退中声

势浩大的相机抉择财政政策相比， 其存在和运行具有

较大的隐蔽性 （Ｂｏｕａｂｄａｌｌａｈ 等， ２０２０［１８］）。
（一） 自动稳定器的作用机理

作为一种典型的凯恩斯主义逆经济风向调节手

段， 在经济低迷期， 自动稳定器能够快速向受严重影

响的个人或家庭提供支持， 进而起到支撑、 稳定总需

求的作用。
１􀆰 自动稳定器对需求的稳定程度依赖于经济主

体的行为选择， 而其中家庭消费倾向起着重要作用。
从整个社会来看， 在经济萧条期， 只有在市场上

借款能力有限的家庭， 才会在收入暂时下降时明显减

少支出， 而收入冲击一般不会影响无流动性约束家庭

的消费行为 （Ｂｏｕａｂｄａｌｌａｈ 等， ２０２０［１８］ ）， 也就是说，
前者的消费倾向会显著大于后者。 这部分消费倾向高

的群体能很快将其从自动稳定器获得的资金支持

（如更低的税收负担、 失业保险金等） 转化为消费支

出， 从而对经济起到支撑作用。 这实际上也意味着自

动稳定器对需求的提振效果还要取决于流动性和信贷

受限家庭所占比重。 其占比如果在自动稳定器调节能

力范围内， 即非严重衰退， 那么经济波动将受到较为

有效的抑制。
２􀆰 经济冲击的性质会影响自动财政稳定机制的

有效性。
历史上的经济衰退通常是由金融和经济的失衡造

成的。 在这些失衡的自我纠正过程中往往伴随着价格

和收入的调整以及不确定性的增加， 而这又常常会导

致消费的收缩。 在这种情况下， 财政自动稳定器中的

福利制度等可以通过稳定家庭收入来提振经济需求。
但新冠肺炎疫情所造成的衰退与过往经济危机不同，
其源头是外源性冲击， 并且它不仅对需求， 还对供给

造成了严重破坏。 新冠疫情期间各国政府为遏制病毒

传播， 对社会和经济活动实施了严格限制， 这严重制

约了供给侧的活动， 其结果是， 自动稳定器和相机抉

择财政政策中的收入稳定措施在促进消费和投资上并

未发挥出像以往那样大的作用， 而是导致了私人部门

储蓄率的暂时上升 （Ｂｏｕａｂｄａｌｌａｈ 等， ２０２０［１８］）。
（二） 自动稳定器作用的传统实现途径

财政自动稳定器是内嵌于政府预算中的平抑经济

波动的机制， 其自动稳定功能首先来自预算中能够对

经济周期变化做出反应的部分， 它们被称为自动稳定

器的周期性元素； 其次还可来源于非周期性元素

（主要表现为公共支出）， 其稳定功能主要依靠政策

惯性 （在衰退期不会突然转向）， 也可被称为隐性元

素 （Ｂｏｕａｂｄａｌｌａｈ 等， ２０２０［１８］）。

６１
① 如美国的国会预算局、 欧洲央行等都会对自动稳定器作用进行研究和测算。
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１􀆰 周期性元素在经济波动中的快速调节反应。
税收、 社保缴款等是常见的周期性元素， 它们所

筹集的收入往往会在经济衰退期自动减少。 这种收入

的下降可分解为两部分： 一是伴随着企业和家庭收入

的减少， 源自它们的税收和社保缴款同步减少， 从而

在实际上吸收了部分衰退的冲击； 二是累进税制会导

致税收收入比 ＧＤＰ 下降的幅度更大。 例如， 在累进

的个人所得税下， 经济衰退期个人收入的减少可使其

适用更低的税率， 这在保证个人可支配收入不至受到

过多侵蚀的同时， 也使相关税收收入加速下滑。 另据

Ｒｉｅｔｈ 等 （２０１６） ［１９］ 的研究， ＯＥＣＤ 国家个人所得税

累进度与产出的波动性负相关。 也就是说， 这种税制

的累进性会对经济产生稳定作用。
在支出端， 失业救济是最具代表性的自动稳定机

制之一。 经济衰退期失业的增加马上会体现在申领失

业救济金的人数上， 且失业人员一般有着较高的边际

消费倾向。 Ｃｈｏｄｏｒｏｗ⁃Ｒｅｉｃｈ 和 Ｃｏｇｌｉａｎｅｓｅ （ ２０１９） ［２０］

在梳理大量实证研究的基础上发现， 对于最近失业的

个人而言， 其边际消费倾向的合理估计在短期 （失
业前三个月） 约为 ０􀆰 ３ ～ ０􀆰 ４， 中期 （第一年） 约为

０􀆰 ５～０􀆰 ６。 但对于长期失业者的边际消费倾向实证研

究并没有得出结论。 不过从理论上看， 由于长期失业

群体流动性恶化更严重， 他们的消费倾向可能会更

高。 还有学者认为， 与年龄和健康有关的社会保障支

出也会对经济周期的变化做出反应进而起到平抑经济

波动的作用 （Ｄａｒｂｙ 和 Ｍｅｌｉｔｚ， ２００８［２１］）。
２􀆰 以公共支出为代表的非周期性项目可发挥隐

性的经济稳定功能。
在暂时的经济低迷期， 政府通常不会大幅削减支

出水平， 而这种惰性对稳定经济是有利的。 在某种程

度上， 政府规模被认为是一个国家财政自动稳定器规

模的代表。 研究表明， ＯＥＣＤ 国家政府规模与商业周

期波动之间存在负相关关系 （Ｇａｌｉ， １９９４［２２］； Ｆａｔáｓ
和 Ｍｉｈｏｖ， ２００１［２３］）。 但如果政府为了预算平衡等目

标而在萧条期削减支出规模， 则这种稳定效果便不复

存在。
政府间关系也会影响公共支出稳定经济的效果。

例如， 在美国， 对宏观经济产生重大影响的公共投资

水平很大程度上是由 ５０ 个州和 ８ 万多个地方政府决

定的。 数据显示， 州和地方政府在非国防公共投资中

的份额自 １９９６ 年以来从未低于 ７２％， 且至少自 １９４７
年以来一直保持在 ６５％以上 （Ｈａｕｇｈｗｏｕｔ， ２０１９［２４］ ）。
然而， 在事权划分方面， 其宪法并未赋予州与地方政

府稳定经济的职能， 且这两级政府在萧条期往往受到

较多的预算约束。 同时， 在其联邦体制下， 政府间并

不存在上下级管理关系， 即联邦和州根据宪法赋予的

权力， 独立履行其职责。 这样的制度环境使得州与地

方政府既没有平抑经济波动的动力也没有这项能力。
其结果是， 美国州和地方基础设施投资常常是顺周期

的。 根据 Ｈａｕｇｈｗｏｕｔ （２０１９） ［２４］的研究， 自 １９７５ 年以

来， 州和地方政府总投资在经济扩张期的季度平均增

长率为 ２􀆰 ８％， 衰 退 期 则 仅 为 前 者 的 七 分 之 一

（０􀆰 ４％）。 这种公共投资的顺周期性放大了经济波

动， 部分抵消了联邦政府逆周期调控的效果。
（三） 融合两种逆周期调节手段优势的第二代财

政自动稳定器

传统的财政自动稳定器是政府收支结构和规模的

副产品。 例如， 累进所得税、 失业保险的主要政策目

的是进行资源分配、 提供社会保障等， 稳定经济并非

其主要目标 （石英华和吉嘉， ２０２０［１０］ ）。 与之相比，
第二代财政自动稳定机制， 即非对称或准自动财政稳

定器①是为稳定宏观经济而专门设计和构建的财政

工具。
１􀆰 新机制的优点及自身的局限。
第二代财政自动稳定器是专门设计用于抵御衰退

的机制。 其构建需要经过长期的跟踪分析， 找出或构

造出一国经济衰退的领先 （至少是同步） 经济指标

以及衰退阈值， 进而以该指标及阈值作为触发指标

和触发阈值， 嵌入到原有财政逆周期调节政策 （尤
其是公共支出方面） 中， 使相关政策措施在触发指

标达到衰退阈值时自动生效， 有复苏迹象后自动

退出。
新的财政自动稳定机制有如下优点： 一是它克服

了传统自动稳定器在深度衰退期力度不足的问题以及

相机抉择财政政策的滞后性、 退出机制不完善等缺

点。 它通过嵌入适当的触发器和触发标准可以使一些

７１

① 也被称为规则型财政刺激。 称其为非对称自动稳定器是因为， 与传统自动机制平抑经济双向波动的功能相比， 这种新机制是不对称的， 只有

在严重衰退情况下才会被激活。
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相机抉择财政政策具有自动性， 因而， 可以说在一定

程度上融合了两种逆周期调节手段的优势。 二是与相

机抉择财政政策相比， 该机制会自动退出， 所以并不

会永久性地增加政府规模。 Ｂｌａｎｃｈａｒｄ 和 Ｓｕｍｍｅｒｓ
（２０２０） ［２５］研究发现， 尽管具体结果还要看相机抉择

财政政策及自动稳定器作用期的情况， 但总体来

看， 准自动财政稳定器可以比较成功地遏制衰退。
ＩＭＦ 也认为， 在当前货币政策受困于利率下限的情

况下， 第二代机制在抵御经济衰退方面非常有效。
另外， 由于该机制对于经济波动灵敏度高， 它的快

速生效还有助于引导家庭和企业的预期， 进而可以

减少经济冲击之后消费和投资的下降幅度 （ ＩＭＦ，
２０２０［２６］）。

然而， 第二代自动稳定机制并非没有局限性， 比

如， 它的存在和成功运行可能会降低政府对经济进行

结构性调整的动机； 由于该机制所涉项目规模一般较

为庞大， 在债台高筑、 融资条件恶化的国家， 该机制

的运用会受到限制； 等等。

２􀆰 新机制功能的有效性取决于良好的制度设计。
第二代财政自动稳定器设计的关键点集中在启动

计划的经济指标及触发阈值选择等方面。 在美国， 大

多数经济学家认为采用失业率作为触发指标较为合

适。 一是美国失业率数据发布及时， 给定月份的失业

率估计值在下个月初即可获得。 二是其预测结果与实

际相比偏差较小。 表 １ 展示了用不同方法预测的衰退

开始日期。 与其他方法相比， 以失业率数据为基础的

替代失业 （ａｌｔｅｒｎａｔｉｖｅ ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ） 和 Ｃｌａｕｄｉａ Ｓａｈｍ
方案推算的衰退开始日期与实际衰退开始日期相对较

为接近。 以上一轮经济衰退开始日期的推算为例， 用

ＧＤＰ 推算出的结果比实际发生时间晚了 １３ 个月， 比以

失业率为基础的两种方法分别晚了 ８ 个月和 ９ 个月。
另外， 从现实应用来看， 美国失业率一直被视为劳动

力市场和整体经济的核心指标之一， 并且也已在多个

社会项目中被用作触发器 （Ｂｏｕｓｈｅｙ 等， ２０１９［１］（３８－３９） ）。
但鉴于各国差异较大， 在触发器等的设计上， ＩＭＦ 建

议要以各国的实际情况为指导 （ＩＭＦ， ２０２０［２６］（４０））。

表 １ 判断经济衰退开始时间的方法比较

实际衰退开始日期
美国国家经济研究局宣布

进入衰退的日期

Ｃｌａｕｄｉａ Ｓａｈｍ 方案推算的衰退

开始日期

替代失业法确定的衰退

开始日期

由 ＧＤＰ 数据推算出的衰退

开始日期

１９６９ 年 １２ 月 — １９７０ 年 ３ 月 ６ 日 １９７０ 年 ６ 月 ５ 日 １９７０ 年 ４ 月 １７ 日

１９７３ 年 １１ 月 — １９７４ 年 ４ 月 ５ 日 １９７４ 年 ２ 月 １ 日 １９７５ 年 １ 月 １６ 日

１９８０ 年 １ 月 １９８０ 年 ６ 月 ３ 日 １９８０ 年 ５ 月 ２ 日 １９８０ 年 ５ 月 ２ 日 １９８０ 年 １０ 月 １７ 日

１９８１ 年 ７ 月 １９８２ 年 １ 月 ６ 日 １９８１ 年 １２ 月 ４ 日 １９８１ 年 １１ 月 ６ 日 １９８２ 年 ４ 月 ２１ 日

１９９０ 年 ７ 月 １９９１ 年 ４ 月 ２５ 日 １９９１ 年 １２ 月 ７ 日 １９９０ 年 １２ 月 ７ 日 １９９１ 年 ４ 月 ２６ 日

２００１ 年 ３ 月 ２００１ 年 １１ 月 ２６ 日 ２００１ 年 ７ 月 ６ 日 ２００１ 年 １１ 月 ２ 日 —

２００７ 年 １２ 月 ２００８ 年 １２ 月 １ 日 ２００８ 年 ５ 月 ２ 日 ２００８ 年 ６ 月 ６ 日 ２００９ 年 １ 月 ３０ 日

　 　 注： 替代失业法指出， 如果在过去 ６ 个月内失业率的增幅达到了 ０􀆰 ５ 个百分点以上， 则几乎可以肯定经济已开始衰退。 Ｃｌａｕｄｉａ Ｓａｈｍ 方案的

判断标准是， 全国失业率的三个月移动平均值如果比过去 １２ 个月的最低水平高出 ０􀆰 ５ 个百分点， 则经济开始衰退。
资料来源： Ｂｏｕｓｈｅｙ 等 （２０１９） ［１］ ； Ｃｌａｕｄｉａ Ｓａｈｍ 方案及替代失业法中所用数据来源于劳工统计局公布的每月 《就业情况》 （Ｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ Ｓｉｔｕａ⁃

ｔｉｏｎ）中的上个月就业数据。

３􀆰 新机制的现实案例及政策建议。
第二代稳定器可以在传统自动稳定器基础上叠加

使用， 以增强整体作用力度。 比如， 美国的失业保险

福利体系由各州管理的 “常规失业保险” （ＵＩ）、 州

和联邦政府共同出资的 “延长失业救济” （ＥＢ）和联

邦政府负责的 “紧急失业救助” （ＥＵＣ）构成。 其中，

第一层保险是传统的自动稳定器， 它可以向符合标准

的失业人员提供平均 ２６ 周的失业金； 第二层救济属

于第二代自动稳定器， 它在失业率达到一定阈值后自

动发挥作用， 可以将失业福利领取时间再延长 １３ 到

２０ 周； 第三层救助是相机抉择财政政策， 需要国会

批准才可实施。 对于该体系， 学者们还在研究通过诸
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如降低触发标准、 改为完全由联邦政府出资等方式来

增强其第二代自动稳定器功能 （ Ｃｈｏｄｏｒｏｗ⁃Ｒｅｉｃｈ 和

Ｃｏｇｌｉａｎｅｓｅ， ２０１９［２０］）。
改造原有支出项目， 使其具有自动性。 例如， 为

保证个人直接补贴项目的财政空间、 增强其 “自动

化” 水平， 经济学家建议在美国联邦政府层面建立

应急资金池， 在经济向好时通过减少支出、 增加税收

等方式筹集资金， 在经济走弱时自动启动覆盖群体较

广的支付机制。 该资金池以失业率作为触发器， 当全

国失业率的三个月移动平均值比过去 １２ 个月的最低

水平高出 ０􀆰 ５ 个百分点时， 联邦政府自动向个人广泛

发放一次性刺激资金 （ Ｓａｈｍ， ２０１９［２７］ ）。 还有学者

建议， 可以通过触发器和项目库设计， 在经济出现衰

退征兆时自动增加基础设施建设支出， 以更快、 更直

接地抵御衰退 （Ｈａｕｇｈｗｏｕｔ， ２０１９［２４］）。

四、 对我国逆周期财政调控机制的几点建议

（一） 财政自动稳定机制的构建需要以中央政府

为主

首先， 财政自动稳定器功能需强大的政府财力做

支撑， 而我国财政资源主要集中于中央政府， 地方政

府普遍存在财力不足情况， 需要中央政府的转移支

付。 其次， 地方政府受预算平衡压力束缚， 其支出往

往会因税收的减少而削减， 难以发挥足够的经济调节

作用。 再次， 宏观调控作为中央政府的一项职能， 地

方政府缺乏积极参与的动力。 另外， 以地方为主建立

自动稳定器还会形成地区间的竞争， 增强发达地区的

虹吸效应， 加剧区域发展不平衡问题。 具体来讲， 发

达地区市场繁荣、 制度相对较为完善、 就业机会多，
吸引了大量资金、 人才的涌入， 经济萧条时， 由于财

力差距等原因， 与欠发达地区相比， 发达地区自动稳

定器能够发挥更大的作用， 例如税负下降空间更大、
失业救济等社会保障更完善等， 这会对欠发达地区的

资金和人才形成更大的吸引。 这种虹吸效应一方面助

力了发达地区的经济复苏， 另一方面却会对欠发达地

区造成进一步的伤害， 并加剧地区间经济的失衡和贫

富差距问题。
（二） 财政自动稳定功能的发挥需要建立和完善

中期预算制度

财政自动稳定机制会在经济萧条时自发减少财

政收入并增加失业救济等支出， 从而提振消费、 促

进经济增长， 但也难免会给财政平衡带来压力。 而

在经济复苏和繁荣时， 随着生产和就业的恢复和扩

大， 政府的个税和公司所得税收入也将不断增长，
失业救济等福利支出随之减少， 财政平衡问题将得

到缓解。 也就是说， 在强大的自动稳定机制下， 伴

随着经济周期的更迭， 财政收支也会出现周期性变

化。 这就要求建立和完善跨年度的预算平衡机制，
以增强预算与宏观经济的联系， 在控制财政风险的

同时保障财政政策的连续性， 最终实现熨平经济波

动的政策目标。
（三） 完善税收制度和社保支出等的顶层设计

累进程度较高的所得税和完善的社保体系有利于

发挥财政的自动稳定器功能。 然而， 相较于多数以所

得税为主要税种的发达国家， 我国以间接税为主， 税

收的累进程度较弱， 失业救助等社保体系也不尽完

善， 这都制约了我国财政自动稳定功能的发挥。 虽然

我国税制和社保制度的现状有其形成的特定历史原因

并受现实条件的约束， 但是随着人均收入水平和税收

征管能力的不断提升， 原有的各项制约条件也在逐渐

减弱， 这给我国完善税制和社保体系的顶层设计、 开

发财政自动稳定功能提供了契机。
（四） 增强宏观经济跟踪监测能力， 为财政逆周

期调节功能的发挥提供高质量的指标参照

在增强第一代自动稳定机制的基础上， 我国还可

以参考国外所使用的第二代财政自动稳定器来增强财

政平抑经济波动的能力。 但该类自动稳定机制需要选

取合适的指标 （领先或至少同步） 作为触发器， 这

就要求我国提升对宏观经济各领域的跟踪和监测能

力， 提高宏观统计数据的及时性、 准确性和权威性，
以为财政逆周期调节功能的发挥提供高质量的指标

参照。
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一、 引言

十八大以来， 党中央致力于推进 “大众创业、
万众创新”， 旨在营造全民创新创业氛围， 培育经济

社会发展新动力。 尤其在当前以国内大循环为主体的

新发展格局下， 提升创业活跃度， 鼓励大众创业对促

增收保民生、 应对疫情冲击以及扩大内需意义更加重

大。 创业活跃度作为衡量地区成员创业积极性的重要

指标， 一直是理论和实务部门关注的焦点 （ Ｃｕｌｌｅｎ
等， ２０１４［１］； 郑馨等， ２０１９［２］）。 已有研究发现创业

活跃度存在显著的地域差异， 学者们分别从地区文

化、 经济发展、 营商环境、 数字经济发展、 人口流动

等不同方面解释了地区创业活跃度差异之谜 （ Ｌｅｅ
等， ２００７［３］； 赵向阳等， ２０１２［４］； 叶文平等， ２０１８［５］；
赵涛等， ２０２０［６］）。

相关研究发现创业活跃度与地区金融发展水平有

关， 良好的金融环境能够帮助企业跨越市场资金准入

门槛， 促进新企业产生率 （Ｋｉｎｇ 和 Ｌｅｖｉｎｅ， １９９３［７］；
Ｂｌａｃｋ 和 Ｓｔｒａｈａｎ， ２００２［８］； Ｍａｎｏｌｏｖａ 等， ２００７［９］； 李

磊等， ２０１４［１０］； Ｊｈａ 和 Ｂｈｕｙａｎ， ２０２０［１１］； 杜运周等，
２０２０［１２］）。 经验研究表明， 创业者普遍受到资金约束

（Ｅｖａｎｓ 和 Ｊｏｖａｎｏｖｉｃ， １９８９［１３］ ）， 这一问题在金融市

场不完善的欠发达国家更加突出 （麦金农， １９９７［１４］ ）。
借助外部融资渠道帮助新进企业跨越资金门槛， 对促

进囿于流动性约束的潜在创业主体实现创业， 提升地

区创业活跃度具有重要意义 （Ｈｏｌｔｚ⁃Ｅａｋｉｎ 等， １９９４［１５］；
蔡栋梁等， ２０１８［１６］）。 然而， 新建企业往往信息不透

明， 创业前景难以评估， 缺乏有效抵押物， 信息获取

更方便、 交易程序更灵活的非正规借贷可能更符合创

业者的实际需求 （林毅夫和孙希芳， ２００５［１７］）。 相比

于正规金融， 非正规借贷依托地方社会关系网络开

展， 具有显著的分散性和本土化特征 （胡金焱和张

乐， ２００４［１８］； 姚耀军， ２００９［１９］； 姚铮等， ２０１３［２０］ ）。
与此同时， 依托于社会关系网络开展的非正规借贷活

动所依赖的信任和信息沟通桥梁也是家庭创业的必要

条件 （张博等， ２０１５［２１］）。
已有关于创业活跃度的研究主要聚焦于国家

（地区） 层面以及城市之间的差异， 鲜有社区层面

的论证。 社区作为最为基础的社会区域生活共同

体， 具有一定的封闭性和稳定性， 内部成员具有

“同质聚居” 的特点。 社区家庭通过社区活动相互

联系、 相互影响， 形成了标识性的社区文化并对内

部成员的行为决策产生影响 （帕特南， ２００１［２２］ ；
方亚琴和夏建中， ２０１４［２３］ ）。 已有研究证明社区邻

里之间互助程度越高， 社区创业同群效应就越大

（刘斌， ２０２０［２４］ ）。 本文基于社会网络理论， 利用

中国劳动力动态调查 （ ＣＬＤＳ） ２０１２—２０１６ 年的数

据， 从社区层面分析了非正规借贷对创业活跃度的

影响及其作用机制， 以期从外部融资视角解释创业

活跃度差异之谜。
本文可能的贡献主要有以下两个方面： 一是与

以往以创业家庭为主体的微观研究以及以国家 （地
区）、 城市为主体的宏观研究不同， 本文基于社区

这一中观层面考察非正规借贷对社区创业活动的影

响， 为相关研究提供了新的视角； 二是本文从外部

融资视角解释了社区创业活跃度差异的原因， 丰富

了已有研究结论。 在后疫情时期， 重新审视全民创

业的突出瓶颈、 寻求更精准的解决方案， 无疑对激

发创业活力、 恢复国民经济内在动力具有重大的现

实意义。

二、 理论分析框架

（一） 非正规金融对创业的影响

创业家庭普遍存在的融资约束阻碍了家庭创业，
外部金融资源的可得性成为影响创业的重要决定因素

（Ｃａｌｏｍｉｒｉｓ 和 Ｒａｊａｒａｍａｎ， １９９８［２５］ ）。 一般地， 外部融

资渠道包括正规金融和非正规金融市场。 然而发展中

国家的信贷市场普遍存在金融抑制， 导致正规金融资

源配置倾向于城市和国有部门， 进而降低了企业的融

资能力 （张杰， ２０００［２６］； 张龙耀和张海宁， ２０１３［２７］）。
从融资主体来看， 中小企业可抵押资产较少、 缺乏经

营记录， 与金融机构存在严重的信息不对称， 这些企

业往往在金融市场上受到歧视 （ Ｓｔｉｇｌｉｔｚ 和 Ｗｅｉｓｓ，
１９８１［２８］）。 为了获得足够的流动资金支持项目顺利开

展， 企业将通过非正规金融渠道融资。 与正规金融相

比， 非正规金融具有信息、 担保与交易成本优势， 能

够缓解正规金融机构面临的信息不对称问题， 降低道

德和逆向选择风险， 进而在一定程度上解决中小企业

的融资难题 （Ｔａｎｇ， １９９５［２９］）。
从供给层面， 非正规金融作为一种非正式金融制

度安排， 可以利用地缘、 血缘、 业缘等社会关系在风

险识别、 监督成本、 资金偿还方面发挥信息优势， 由

此提高企业资金可获性 （李祎雯和张兵， ２０１６［３０］ ）。
从需求层面， 初创企业资金需求规模较小， 具有短
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期性和临时性的融资特征， 灵活方便的非正规金融

有利于企业获得稳定的融资来源， 可能成为中小企

业的优先选择。 与此同时， 非正规借贷还可以为创

业者提供其他社会资源支持， 间接推动创业。 非正

规借贷交易双方经借贷活动加强了彼此之间的联系

和关系， 这些社会联系能够给借贷双方带来除资金

以外的物质或精神收益， 推动创业活动开展 （钱水

土和翁磊， ２００９［３１］ ）。
（二） 社区非正规借贷对社区创业活跃度的影响

创业是创业者嵌入一定的社会背景， 并从中获

取创业信息与资源， 识别创业机会， 开发资源的过

程。 创业环境是创业者产生、 生存和发展的基础，
影响着其创业的意愿、 创业机会发现及创业资源获

得 （谢绚丽等， ２０１８［３２］ ）。 非正规借贷市场作为创

业环境的一个重要方面， 受地区家庭的借贷渠道偏

好、 融资习惯等影响， 具有显著的区域性特征， 其

对社区创业活跃度具有重要影响。 首先， 非正规借

贷发生于群体内部， 而社区具有一定的封闭性和稳

定性， 为非正规金融发展培育了良好的土壤； 其

次， 家庭非正规金融可获性受社区非正规金融活跃

程度的影响， 非正规借贷和创业活动是行为主体自

身与社会环境相互作用的结果， 二者之间的影响在

社区层面具有新的特征。 一方面， 社区层面的考察

可以方便地从需求和供给方共同揭示其对创业的影

响； 另一方面， 也有利于揭示行为主体深层次的社

会互动， 凸显非正规借贷和创业的地域性特征。 具

体来说， 社区非正规借贷主要通过两条路径影响社

区创业活跃度， 如图 １ 所示。
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图 １　 社区非正规借贷对社区创业活跃度的影响路径

１􀆰 社区非正规借贷提高了社区家庭创业资金可

得性， 进而提升社区创业活跃度。
创业活动发生离不开资金的支持， 金融资源的有

效配置可以为潜在创业者提供资金支持， 帮助其抓住

创业机会 （Ｂｉａｎｃｈｉ， ２０１０［３３］ ）。 具有信息优势的本

地金融环境更有利于中小企业筹集资金。 社区非正规

借贷可以从需求和供给层面提高社区家庭金融资源可

得性。 一方面， 在非正规借贷较为活跃的社区， 分散

在社区的资金供给者可提供不同规模、 不同期限等多

样化的资金交易， 有助于提高社区内部资金供需双方

的匹配度， 满足社区家庭资金需求的多样性和差异

性， 降低社区家庭的创业资金门槛， 提高社区家庭创

业风险偏好， 激发其创业意愿 （ Ｌｅｖｉｎｅ， １９９７［３４］；
Ｈｕｒｓｔ 和 Ｌｕｓａｒｄｉ， ２００４［３５］ ）。 另一方面， 在非正规借

贷活跃的社区， 社区家庭基于血缘、 地缘等关系建立

联系和互动， 对彼此较为熟识， 资金供给意愿提高。
与此同时， 借贷双方之间因多次交易而建立起来的稳

定的合作关系强化了社区的约束力， 提高了借款人被

社区排斥的违约代价， 可以降低监督成本， 进而提升

资金供给意愿 （Ｄｉａｍｏｎｄ， １９８９［３６］； Ｇｈａｔａｋ， １９９９［３７］；
Ｋａｒｌａｎ， ２００７［３８］）。

２􀆰 社区非正规借贷提高了社区家庭社会网络，
进而提升了社区创业活跃度。

创业机会识别是开展创业的基础条件， 创业主体需

要获取有价值的商业信息， 探寻开发机会价值的可行途

径。 非正规借贷活动建立在人情信任的基础上， 社区内

部成员之间的借贷交易可以提升社区家庭的信任感， 强

化社区社会网络， 帮助社区家庭发现创业机会、 增强创

业意识 （ Ｓｃｈｅｒｅ 等， １９８９［３９］； Ｖａｎ 等， ２００６［４０］； 周

广肃等， ２０１５［４１］）。 同时， 良好的社会网络可以通过

提高信息可得性和信息分析能力两方面， 帮助社区家

庭识 别 创 业 机 会 （ Ｂｉｒｌｅｙ， １９８５［４２］； 张 玉 利 等，
２００８［４３］）。 首先， 社会网络能够帮助潜在创业群体调

动更多的社会资源， 使他们接触到更为丰富、 时效性

更强、 价值较高的信息， 有利于其以较低的成本准确

把握最新的市场动态和创业机会 （朱秀梅和李明芳，
２０１１［４４］； 贺建风和陈茜儒， ２０１９［４５］ ）； 其次， 依托

于社会网络的社会交往能够促进社区家庭互相学习，
在社会交往的推动下， 社区家庭能更快地获得创业知

识， 产生新想法 （Ｋｏｇｕｔ 和 Ｚａｎｄｅｒ， １９９６［４６］）； 再次，
嵌入社会网络之中的信任和契约机制， 能够为新创业

者带来客户资源， 提升其经营收入 （边燕杰和张磊，
２００６［４７］）。

创业意愿是实现创业行为的基础， 积极的创业

意愿能够激励潜在创业者发现创业机会。 社会网络

不仅可以传递创业资金、 信息资源， 还可以影响社

区家庭的创业意愿 （Ｍｏｏｒｅ， １９９０［４８］ ）。 社会网络

３２
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能够通过示范效应和网络支持影响社区家庭的创业

意愿 （蒋剑勇和郭红东， ２０１２［４９］ ）。 一方面， 社会

网络中的创业群体可以发挥榜样作用， 影响社区家

庭对创业的态度和价值观， 塑造社区的创业文化。 社

区创业价值观和创业文化影响着人们的认知和行为，
有利于社区家庭形成对创业的正向价值判断， 激发其

创业意愿 （Ｚａｈｒａ 等， １９９９［５０］； 叶培群， ２０１２［５１］ ）。
另一方面， 社会网络能够提供情感支持， 增强社区

家庭的创业信心和创业意愿 （ Ｄａｖｉｄｓｓｏｎ 和 Ｈｏｎｉｇ，
２００３［５２］ ）。

三、 社区正规、 非正规借贷与创业活跃度情况

（一） 数据来源

本文使用的数据源自中山大学社会科学调查中心

２０１２—２０１６ 年组织的中国劳动力动态调查 （ Ｃｈｉｎａ
Ｌａｂｏｕｒ⁃ｆｏｒｃｅ Ｄｙｎａｍｉｃｓ Ｓｕｒｖｅｙ， ＣＬＤＳ）。 ＣＬＤＳ 采用了

多阶段、 多层次与劳动力规模成比例的概率抽样， 涵

盖了劳动力个体、 家庭和社区三个层面的追踪调查，
样本覆盖了中国 ２９ 个省份。 该数据对劳动力所在社

区的经济和社会发展、 劳动力所在家庭的多项经济学

以及人口统计学指标进行了统计， 包含较为丰富的创

业信息， 为本研究提供了有效的数据支撑。
（二） 社区创业活跃度

本文选取社区创业发生率作为社区创业活跃度

的代理变量， 参照李长安等 （２０１２） ［５３］ 的做法， 以

社区家庭中正在创业的家庭占比代表所在社区的创

业活跃度。 本文从职业转换行为的角度， 将劳动力

职业为雇主或自雇的家庭界定为创业家庭， 并排除

职业是建筑工、 零散工、 保姆以及其他不属于创业

的情况。
１􀆰 行政区创业发生率。
根据样本数据分析， ２０１２—２０１６ 年全国各市

级行政区创业发生率差异较大， 其中创业活动较

为活跃的省份依次是浙江、 福建、 江西、 广东和

江苏。
２􀆰 城乡分布差异。
分地区统计的 ２０１２—２０１６ 年社区创业发生率分

布情况如表 １ 所示。 总体上， ２０１２—２０１６ 年全国社

区创业发生率为 １０􀆰 ５１％。 从城乡来看， 城镇社区的

创业发生率更高， 创业氛围更加浓厚， 且在 ２０１２—
２０１６ 年三期数据中城乡创业发生率一直存在显著

差异。

表 １ 社区创业发生率的城乡差异

社区创业发生率
农村社区 城镇社区

样本量 平均值 样本量 平均值
组间差异

２０１６ 年 ２１６ ０􀆰 ０８６ ９ １５７ ０􀆰 １３０ ６ －０􀆰 ０４３ ７∗∗∗

２０１４ 年 １９５ ０􀆰 ０９７ ８ １４４ ０􀆰 １３２ ４ －０􀆰 ０３４ ６∗∗∗

２０１２ 年 １５９ ０􀆰 ０８２ ５ ９９ ０􀆰 １１４ ５ －０􀆰 ０３２ ０∗∗

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

　 　 ３􀆰 地区分布差异。
分地区来看， 东部、 中西部社区的创业发生率分

别为 １１􀆰 ７９％、 ９􀆰 ２３％， 经济较为发达的东部社区的创

业发生率显著高于中西部地区， 创业氛围更加浓厚。

表 ２ 社区创业发生率的地区差异

东部社区 中西部社区 组间差异

社区创业发生率
样本量 平均值 样本量 平均值

４６２ ０􀆰 １１７ ９ ５０１ ０􀆰 ０９２ ３
０􀆰 ０２５ ６∗∗∗

（三） 社区正规借贷与非正规借贷

１􀆰 正规借贷的城乡分布差异。
总体上， ２０１２—２０１６ 年全国社区正规借贷发生

率为 ２６􀆰 ４０％， 表明居民从正规借贷渠道获取资金

的可得性不高。 从城乡比较来看， 城镇社区正规借

贷资金可得性更高， 且在 ２０１２—２０１６ 年三期数据

中城乡正规借贷差异一直显著， 城乡二元金融格局

差异明显。

４２
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表 ３ 社区正规借贷发生率的区域比较

正规借贷发生率
农村社区 城镇社区

样本量 平均值 样本量 平均值
组间差异

２０１６ 年 ２１５ ０􀆰 １９７ １ １５７ ０􀆰 ３６３ ３ －０􀆰 １６６ ３∗∗∗

２０１４ 年 １９５ ０􀆰 １８８ ３ １４２ ０􀆰 ３４３ ２ －０􀆰 １５４ ９∗∗∗

２０１２ 年 １５５ ０􀆰 ２１１ ５ ９９ ０􀆰 ３６９ ６ －０􀆰 １５８ １∗∗∗

　 　 ２􀆰 非正规借贷的城乡分布差异。
本文选择社区非正规借贷发生率作为社区非正规

借贷的代理变量①。 由于社区非正规借贷资金的供给

者多为个体且相对隐蔽， 难以识别出统一的借贷组

织。 因此， 本文从社区非正规借贷市场的均衡状态出

发， 根据社区家庭当前实际借贷情况计算社区非正规

借贷发生率， 即用社区内有借款行为的家庭中通过非

正规渠道的家庭所占的比重来衡量社区非正规借贷的

活跃程度。
总体上， ２０１２—２０１６ 年全国社区非正规借贷发

生率为 ８３􀆰 ２２％， 表明非正规借贷是居民获取外部融

资的主要渠道。 农村社区的非正规借贷更为活跃， 且

城乡非正规借贷差异在 ２０１２—２０１６ 年三期数据中都

稳定存在。 这主要因为借贷金额自由、 期限灵活、 无

需抵押的非正规借贷与小农经济分散性、 规模小的融

资特点相适应 （苏士儒等， ２００６［５４］）。

表 ４ 社区非正规借贷发生率的区域比较

非正规借贷发生率
农村社区 城镇社区

样本量 平均值 样本量 平均值
组间差异

２０１６ 年 ２１５ ０􀆰 ９０４ ６ １５７ ０􀆰 ７１６ ９ ０􀆰 １８７ ７∗∗∗

２０１４ 年 １９５ ０􀆰 ９０２ ０ １４４ ０􀆰 ７３２ ６ ０􀆰 １６９ ４∗∗∗

２０１２ 年 １５５ ０􀆰 ８９９ ５ ９９ ０􀆰 ７５８ ０ ０􀆰 １４１ ５∗∗∗

四、 非正规借贷与社区创业活跃度的实证检验

（一） 非正规借贷与社区创业活跃度的基本结果

１􀆰 基准模型设定。
由于在没有家庭开展创业活动的社区中， 社区创

业发生率无法观测， 因此本文选用 Ｔｏｂｉｔ 模型考察非

正规借贷对社区创业活跃度的影响， 模型设定如下：

Ｅｎｔｒｅ＿ｒａｔｉｏｉ ＝β１＋β２Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏｉ＋β３Ｘ ｉ＋μｉ （１）

式中， 被解释变量 Ｅｎｔｒｅ＿ｒａｔｉｏｉ 为社区创业活跃度， 关

键解释变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏｉ 为社区非正规借贷。 Ｘｉ 为表 ５
中的控制变量， 包括社区人口规模、 社区社会网络变

量、 社区金融环境变量、 社区经济发展水平变量。 其

中， 在社区社会网络变量中， 本文加入了社区家庭能

借到 ５ ０００ 元的人数的平均值以及社区是否有宗祠 ／祠
堂这两个变量。 宗祠 ／祠堂是宗族文化的重要体现， 以

血缘关系为纽带建立的宗族网络为社区非正规借贷活

动提供了天然的土壤， 受传统宗族文化影响强的地区，
社区非正规借贷活动也会更加频繁 （Ｐｅｎｇ， ２００４［５５］；
郭云南等， ２０１３［５６］）。 社区金融环境变量中， 本文加入

社区是否有银行或信用社变量以及所属地级市 （区） 的

数字普惠金融指数等 ３ 个变量。 社区经济发展水平变量

包括社区低保人数、 社区类型以及社区所属地区虚拟变

量。 各变量的具体说明及描述性统计如表 ５ 所示。

表 ５ 变量的描述性统计

变量类型 变量名称 变量说明 均值 标准差 观察值

被解释变量
Ｅｎｔｒｅ＿ｒａｔｉｏ 社区创业活跃度 　 ０􀆰 １０５ ０􀆰 １１２ ９６３

Ｅｎｔｒｅ＿ｎｕｍ 社区家庭平均创业频次 ０􀆰 １６７ ０􀆰 １８３ ７２９

５２

① ＣＬＤＳ 家庭问卷包含了家庭资金借贷信息， 将家庭的借钱对象分为银行或信用社、 亲戚或朋友、 民间借贷组织三大类， 本文界定通过非正规

借贷融资的家庭为从亲戚、 朋友、 民间借贷组织及其他个人处借钱的家庭。
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续前表

变量类型 变量名称 变量说明 均值 标准差 观察值

关键解释变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 社区非正规借贷 ０􀆰 ８３２ ０􀆰 ２４３ ９６３

社区人口规模 Ｌｎｐｏｐｕ 社区内人口数对数 ８􀆰 １６１ １􀆰 ０１７ ９６３

社区社会网络
Ｂｏｒｒｏｗ 社区家庭能借到 ５ ０００ 元的平均人数 ２􀆰 ６３９ ０􀆰 ５００ ９６３

Ｈａｌｌ 社区是否有宗祠 ／ 祠堂 （有＝ １， 否＝ ０） ０􀆰 １５５ ０􀆰 ３６２ ９６３

社区金融环境

Ｂａｎｋ 社区是否有银行或信用社 （是＝ １， 否＝ ０） ０􀆰 ３７４ ０􀆰 ４８４ ９６３

Ｆｏｒｍａｌ＿ｒａｔｉｏ 社区正规借贷 ０􀆰 ２６４ ０􀆰 ２７３ ９６３

Ｄｉｇｉｔａｌ＿ｆｉｎａｎ 社区所属地级市 （区） 的数字普惠金融指数 １５６􀆰 ７８１ ４７􀆰 ４０２ ９６３

社区经济发展

Ｌｎｄｉｂａｏ 社区内低保人数对数 ３􀆰 ５９４ １􀆰 ２３５ ９６３

Ｕｒｂａｎ 社区类型是否为城镇 （是＝ １， 否＝ ０） ０􀆰 ４１３ ０􀆰 ４９３ ９６３

Ｅａｓｔ 社区是否处于东部地区 （是＝ １， 否＝ ０） ０􀆰 ４８０ ０􀆰 ５００ ９６３

２􀆰 基准回归结果。
表 ６ 列出了模型 （１） 的回归结果。 其中， 前两

列分别为 Ｔｏｂｉｔ 模型估计结果及边际效应， 后两列为

ＩＶ⁃Ｔｏｂｉｔ 模型估计结果及边际效应。 由表 ６ 列 （１）
所示， 社区非正规借贷与社区创业活跃度在 ５％的置

信水平上显著正相关， 表明非正规借贷越活跃的社

区， 其创业活跃度越高。
从控制变量来看， 社区社会网络和社区金融环

境特征变量对社区创业活跃度有显著的影响。 从社

区社会网络角度， 祠堂 Ｈａｌｌ 对社区创业活跃度有显

著的正向作用， 可能是以血缘为纽带的宗族组织为

宗族成员提供了交流的场所， 提高了社区内部的信

息、 资金等资源的流动， 从而为家庭创业提供了支

持 （胡金焱和袁力， ２０１７［５７］ ）。 变量 Ｂｏｒｒｏｗ 的系数

显著为正， 表明社区社会网络对社区创业活跃度有

着显著的正向作用， 社会网络提升了创业信息、 资

金可得性， 推动了创业活动 （马光荣和杨恩艳，
２０１１［５８］）。 从社区金融环境来看， 社区正规借贷变

量 Ｆｏｒｍａｌ＿ｒａｔｉｏ、 社区银行变量 Ｂａｎｋ 和数字金融发

展变量 Ｄｉｇｉｔａｌ＿ ｆｉｎａｎ 的系数显著为正， 表明正规金

融和数字金融发展水平都对社区创业活跃度有显著

的正向作用。 由于创业存在资金门槛， 提高金融资

源的可得性有助于跨越资金门槛， 进而促进创业。
最后， 与农村社区相比， 经济发展水平更高的城镇

社区的创业活跃度更高， 这是因为城市地区的居民

自身综合素质和外部创业环境更完善， 表现在居民

认知能力较高， 金融、 技术、 人才等创业资源更加

丰富， 创业机会更多。
然而， 上述实证分析中可能因遗漏变量和反向因

果而存在内生性问题。 一方面， 社区非正规借贷和社

区创业活跃度可能同时受到社区家庭的风险偏好等其

他难以观测的因素的影响； 另一方面， 由于创业活动

引发了资金需求， 导致社区非正规借贷活动增多。 因

此， 本文采用工具变量法解决可能存在的内生性问

题。 本文选取同一县其他社区的非正规借贷平均发生

率作为社区非正规借贷的工具变量。 首先， 同一县的

社区在经济、 文化、 社会等方面较为相似， 而其他社

区的非正规借贷活跃程度是该社区家庭所不能控制

的。 因此， 该变量适合作为社区非正规借贷的工具变

量。 表 ６ 列 （３） 和列 （４） 为两阶段工具变量估计

结果。 在两阶段工具变量估计中， 一阶段 Ｆ 值是

５３􀆰 ４２， 工具变量的 ｔ 值是 ６􀆰 ４７， 表明内生变量和工

具变量具有较强的相关性， Ｗａｌｄ 检验拒绝了社区非

正规借贷不存在内生性的原假设。 列 （４） 两阶段工

具变量估计结果显示社区非正规借贷在 ５％的置信水

平上显著为正。 这进一步表明， 社区非正规借贷促进

了社区创业活跃度。

表 ６ 社区非正规借贷与社区创业活跃度

Ｔｏｂｉｔ 模型 ＩＶ⁃Ｔｏｂｉｔ 模型

（１） （２） （３） （４）

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０４９ ７∗∗

（０􀆰 ０２３ １）
０􀆰 ０３７ ３∗∗

（０􀆰 ０１７ ２）
０􀆰 ２４０ ７∗∗

（０􀆰 １１２ ９）
０􀆰 １８０ ４∗∗

（０􀆰 ０８３ ５）

Ｆｏｒｍａｌ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０３６ ２∗

（０􀆰 ０２１ ４）
０􀆰 ０２７ ２∗

（０􀆰 ０１６ ０）
０􀆰 １２４ ８∗∗

（０􀆰 ０６２ ２）
０􀆰 ０９３ ５∗∗

（０􀆰 ０４６ １）

Ｌｎｐｏｐｕ
０􀆰 ０１１ ３

（０􀆰 ００７ ４）
０􀆰 ００８ ５

（０􀆰 ００５ ６）
０􀆰 ００９ ８

（０􀆰 ００８ ９）
０􀆰 ００７ ３

（０􀆰 ００６ ６）

Ｌｎｄｉｂａｏ
－０􀆰 ００１ ６
（０􀆰 ００４ ５）

－０􀆰 ００１ ２
（０􀆰 ００３ ３）

－０􀆰 ００２ １
（０􀆰 ００５ ９）

－０􀆰 ００１ ５
（０􀆰 ００４ ４）

Ｂｏｒｒｏｗ
０􀆰 ０２１ ５∗∗

（０􀆰 ００６ ５）
０􀆰 ０１６ １∗∗

（０􀆰 ００８ ７）
０􀆰 ０３１ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１１ ９）
０􀆰 ０２３ ９∗∗∗

（０􀆰 ００８ ９）

６２
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续前表

Ｔｏｂｉｔ 模型 ＩＶ⁃Ｔｏｂｉｔ 模型

（１） （２） （３） （４）

Ｈａｌｌ
０􀆰 ０６３ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１３ ２）
０􀆰 ０４７ ９∗∗∗

（０􀆰 ００９ ８）
０􀆰 ０６４ １∗∗∗

（０􀆰 ０１７ ４）
０􀆰 ０４８ ０∗∗∗

（０􀆰 ０１３ １）

Ｂａｎｋ
０􀆰 ０５１ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ６）
０􀆰 ０３８ ５∗∗∗

（０􀆰 ００９ ２）
０􀆰 ０４７ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１５ ９）
０􀆰 ０３５ ９∗∗∗

（０􀆰 ０１１ ９）

Ｄｉｇｉｔａｌ＿ｆｉｎａｎ
０􀆰 ０００ ２∗

（０􀆰 ０００ １）
０􀆰 ０００ １∗

（０􀆰 ０００ １）
０􀆰 ０００ ２

（０􀆰 ０００ １）
０􀆰 ０００ １

（０􀆰 ０００ １）

Ｕｒｂａｎ
０􀆰 ０１６ ９

（０􀆰 ０１６ １）
０􀆰 ０１２ ６

（０􀆰 ０１２ ０）
０􀆰 ０４４ ５∗∗

（０􀆰 ０２２ １）
０􀆰 ０３３ ３∗∗

（０􀆰 ０１６ ５）

Ｅａｓｔ
０􀆰 ０１７ ３

（０􀆰 ０１１ １）
０􀆰 ０１３ ０

（０􀆰 ００８ ３）
０􀆰 ０２１ ４

（０􀆰 ０１４ １）
０􀆰 ０１６ ０

（０􀆰 ０１０ ５）

常数项
－０􀆰 １７７ ４∗∗

（０􀆰 ０７０ ９）
－０􀆰 ３８２ ９∗∗∗

（０􀆰 １４８ １）

观察值 ９６３ ９６３ ６５２ ６５２

一阶段 Ｆ 值 ５３􀆰 ４２

工具变量 ｔ 值 ６􀆰 ４７

Ｗａｌｄ 检验 Ｐ 值 ０􀆰 ０６８ ５

　 　 注： 括号内数值为社区聚类稳健标准误， 下同。 工具变量回归结

果的样本值由于工具变量缺失而减少。

３􀆰 稳健性检验。
为进一步检验结论的可靠性， 本文采用以下四种

方法进行稳健性检验， 结果如表 ７ 所示。
第一， 从社区非正规借贷的供给角度， 采用社区

内借出钱的家庭比例 （Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ１） 衡量社区非正规

借贷， 考察其对社区创业活跃度的影响。 估计结果如

表 ７ 列 （１） 所示， 关键解释变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ１ 的系数

显著为正。
第二， 采用两阶段最小二乘法 （２ＳＬＳ） 估计社

区非正规借贷对社区创业活跃度的影响。 估计结果如

表 ７ 列 （２） 所示， 变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 的系数仍然显著

为正。
第三， 替换被解释变量社区创业活跃度的代理变

量， 以社区家庭平均创业频次作为社区创业活跃度的

代理变量。 与社区创业发生率不同， 社区家庭平均创

业频次不仅体现了社区目前的创业情况， 也包括失败

过的创业项目， 在一定程度上更能反映社区家庭对创

业的态度、 意愿和社区创业活力。 估计结果如表 ７ 列

（３） 所示， 变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 的系数在 １％的置信水平

上显著为正。
第四， 在替换社区创业活跃度的代理变量的基

础上， 采用 ＩＶ⁃Ｔｏｂｉｔ 模型估计非正规借贷对社区家

庭平均创业频次的影响。 为避免社区非正规借贷与

社区家庭平均创业频次可能存在由于反向因果关系

和遗漏变量而导致的内生性问题， 本文同样选取同

一区县内其他社区的非正规借贷平均发生率作为工

具变量。 估计结果如表 ７ 列 （４） 所示， 社区非正

规借贷 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 的系数为正且在 １％的置信水平上

显著， 表明社区非正规借贷提高了社区创业活

跃度。
综上， 本文的估计结果是基本稳健的。

表 ７ 社区非正规借贷与社区创业活跃度的稳健性检验

被解释变量：
社区创业活跃度

被解释变量：
社区家庭平均创业频次

（１） Ｔｏｂｉｔ （２） ２ＳＬＳ （３） Ｔｏｂｉｔ （４） ＩＶ⁃Ｔｏｂｉｔ

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ１
０􀆰 １７７ ９∗∗∗

（０􀆰 ０４７ ８）

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ２２１ ６∗∗

（０􀆰 １００ １）
０􀆰 １１１ ８∗∗∗

（０􀆰 ０３２ ６）
０􀆰 ５８５ ５∗∗∗

（０􀆰 ２２２ １）

Ｆｏｒｍａｌ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ００９ ５

（０􀆰 ０１６ ５）
０􀆰 １０８ ４∗∗

（０􀆰 ０５２ １）
０􀆰 ０８５ ５∗∗

（０􀆰 ０３４ ７）
０􀆰 ２６１ ８∗∗

（０􀆰 １１５ ３）

Ｌｎｐｏｐｕ
０􀆰 ００６ ７

（０􀆰 ００５ ９）
０􀆰 ００６ ８

（０􀆰 ００６ ２）
０􀆰 ０１７ １

（０􀆰 ０１１ ６）
０􀆰 ０１５ ５

（０􀆰 ０１４ ８）

Ｌｎｄｉｂａｏ
０􀆰 ００２ １

（０􀆰 ００３ ８）
－０􀆰 ００２ ５
（０􀆰 ００４ ３）

－０􀆰 ００５ １
（０􀆰 ００６ ８）

－０􀆰 ０１９ ７∗∗

（０􀆰 ０１０ ０）

Ｂｏｒｒｏｗ
０􀆰 ０２０ ５∗∗

（０􀆰 ００８ １）
０􀆰 ０２９ ０∗∗∗

（０􀆰 ００８ ７）
－０􀆰 ００５ ８
（０􀆰 ０１７ ４）

－０􀆰 ０１７ ６
（０􀆰 ０２４ １）

Ｈａｌｌ
０􀆰 ０６２ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１１ １）
０􀆰 ０５４ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ７）
０􀆰 ０９５ ８∗∗∗

（０􀆰 ０２７ １）
０􀆰 ０７４ ２∗∗

（０􀆰 ０３４ ３）

Ｂａｎｋ
０􀆰 ０４８ ４∗∗∗

（０􀆰 ０１１ ０）
０􀆰 ０４１ ８∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ２）
０􀆰 ０３０ ０

（０􀆰 ０２５ １）
０􀆰 ０３８ ６

（０􀆰 ０３４ ０）

Ｄｉｇｉｔａｌ＿ｆｉｎａｎ
０􀆰 ０００ ３∗∗

（０􀆰 ０００ １）
０􀆰 ０００ ２∗

（０􀆰 ０００ １）
０􀆰 ００１ ３∗∗∗

（０􀆰 ０００ ３）
０􀆰 ００１ ０∗∗

（０􀆰 ０００ ４）

Ｕｒｂａｎ
０􀆰 ０１３ ６

（０􀆰 ０１２ ６）
０􀆰 ０３９ ５∗∗∗

（０􀆰 ０１５ ３）
０􀆰 ０６５ ０∗∗

（０􀆰 ０２６ ０）
０􀆰 １２６ ７∗∗∗

（０􀆰 ０３６ ３）

Ｅａｓｔ
０􀆰 ０１７ ２∗∗

（０􀆰 ００８ ６）
０􀆰 ０１２ ５

（０􀆰 ００９ ６）
０􀆰 ０３８ ０∗∗

（０􀆰 ０１７ ５）
０􀆰 ０４２ ３∗

（０􀆰 ０２５ ３）

常数项
－０􀆰 １２２ ９∗

（０􀆰 ０６６ ８）
－０􀆰 ３０２ ０∗∗

（０􀆰 １２５ ４）
－０􀆰 ４５８ ８∗∗∗

（０􀆰 １２２ ６）
－０􀆰 ８３０ ５∗∗∗

（０􀆰 ２８２ ９）

观察值 ９６３ ６５２ ７２９ ４７６

（二） 非正规借贷与社区创业活跃度的影响机制

分析

１􀆰 社区非正规借贷对社区家庭非正规创业资金

可得性的影响。
为检验社区非正规借贷增加社区家庭非正规渠道

创业资金可得性这条路径， 本文将样本限定于有创业

项目的家庭。 ＣＬＤＳ 问卷询问了创业项目初始资金来

７２
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源渠道信息 “开业时投入资金的来源” 和 “注册资

本 ／投入资金是从哪些渠道筹集的”。 非正规创业资

金可得性变量根据该问项获得， 如果问项的回答是通

过非正规渠道获得， 则非正规渠道创业资金可得性变

量 Ｉｎｆｏｒｍａｌ 取值为 １， 否则取值为 ０； 同样地， 如果

问项的回答是通过正规渠道获得， 则正规创业资金可

得性变量 Ｆｏｒｍａｌ 取值为 １， 否则取值为 ０。 ２０１２—
２０１６ 年创业项目初始融资情况如表 ８ 所示。 由表中

数据可见， ５８􀆰 ５９％的创业者在初始融资中获得了外

部资金支持， ５６􀆰 ５７％的创业者从非正规渠道获得了

资金支持， 通过正规渠道获得资金的创业者仅占

７􀆰 １４％， 这说明非正规借贷对家庭创业的支持作用更

显著。

表 ８ 创业家庭初始融资情况

样本家庭数 （户） 占样本比例 （％）

有融资家庭 １ ５１１ ５８􀆰 ５９

仅有正规融资 ５２ ２􀆰 ０２

仅有非正规融资 １ ３２７ ５１􀆰 ４５

有正规和非正规融资 １３２ ５􀆰 １２

表 ９ 列 （１） 和列 （２） 汇报了采用 Ｐｒｏｂｉｔ 模型

分析社区非正规借贷对社区创业项目初始融资渠道选

择的影响①。 其中， 列 （２） 是在列 （ １） 基础上，
加入了家庭正规渠道融资变量的估计结果。 关键解释

变量非正规借贷采用社区内其他家庭的非正规借贷平

均发生率 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２ 进行测度。 结果显示， 社区非正

规借贷变量 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２ 的系数在 １％的置信水平上显

著为正， 表明社区非正规借贷对社区创业成员非正规

金融资源可得性有着显著的正向影响。

表 ９ 社区非正规借贷与社区创业项目非正规融资

非正规融资 Ｉｎｆｏｒｍａｌ 非正规融资 Ｉｎｆｏｒｍａｌ

（１） （２）

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２
０􀆰 ３０８ ３∗∗∗

（０􀆰 １１４ ７）
０􀆰 ３１９ ２∗∗∗

（０􀆰 １１４ ８）

Ｆｏｒｍａｌ
０􀆰 ２７１ ５∗∗

（０􀆰 １０８ ０）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

观测值 ２ ５６４ ２ ５６４

２􀆰 社区非正规借贷对社区家庭社会网络的影响。
为检验社区非正规借贷增强了社区家庭社会网络

这一机制， 本文仍将样本限定于 ２０１２—２０１６ 年的创

业家庭， 利用创业家庭能够借到 ５ ０００ 元的人数和家

庭社交支出度量家庭社会网络的广度和深度。 关键解

释变量非正规借贷仍然采用社区内其他家庭的平均社

区非正规借贷发生率 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２ 测度。 表 １０ 列 （１）
和列 （２） 分别展示了社区非正规借贷对家庭社会网

络广度 Ｂｏｒｒｏｗ 和深度 Ｇｉｆｔ 的估计结果②。 其中， 豪斯

曼检验显示固定效应模型更加合理， 因此本文使用了

面板固定效应模型。 表 １０ 列 （１） 和列 （２） 的结果

显示 Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２ 系数显著为正， 表明社区非正规借贷

对社区家庭社会网络的广度和深度均有显著的正向

影响。

表 １０ 社区非正规借贷与创业家庭的社会网络

家庭社会网络广度 家庭社会网络深度

（１） Ｂｏｒｒｏｗ （２） Ｇｉｆｔ

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ２
０􀆰 ２１６ ５∗∗∗

（０􀆰 ０６４ ６）

１􀆰 ０２０ ７∗∗∗

（０􀆰 ２１４ ３）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ

观测值 ２７ ３９７ ２７ ３９７

时间效应 控制 控制

豪斯曼检验 １１０􀆰 ０６∗∗∗ １８１􀆰 ６３∗∗∗

（三） 非正规借贷对社区创业活跃度影响的异质

性分析

已有研究表明， 正规金融环境、 经济发展水

平、 创业机会、 人力资源水平等创业环境因素是影

响居民创业意愿、 创业机会的重要因素 （朱明芬，
２０１０［５９］ ）。 因此， 社区非正规借贷对于社区创业活

跃度的促进作用可能因创业环境的不同而存在异质

性。 为探究非正规借贷对社区创业活跃度的异质性

影响， 本文在模型 （１） 的基础上分别依次加入社

区正规借贷发生率变量、 社区类型变量、 社区所属

地区变量以及社区社会网络变量与非正规借贷变量

的交互项， 分析社区非正规借贷对社区创业活跃度

的促进作用在不同正规金融市场发育水平、 东中西

８２

①

②

表 ９ 加入了户主特征、 家庭特征、 社区特征、 创业项目融资规模等变量。 由于在 ２０１２ 年数据中， 创业类型为自雇的样本没有问询初始资金

来源渠道问题， 因此表 ９ 仅使用了 ２０１４—２０１６ 年数据， 且由于同一个家庭可能开展不同的创业项目， 因此没有采用面板模型进行估计。
表 １０ 中的控制变量包括户主特征、 家庭特征、 社区特征等变量。



　 ２０２１ 年第 ９ 期 ·金融保险·

部地区、 城镇和农村地区、 不同强度的社区社会网

络存在的差异性影响， 结果如表 １１ 列 （ １） ～ 列

（４） 所示。
表 １１ 列 （１） 加入社区非正规借贷与社区正规借

贷发生率的交互项 （Ｆｏｒｍａｌ２×Ｄｅｂｔ＿ ｒａｔｉｏ、 Ｆｏｒｍａｌ３ ×
Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ）。 结果显示交互项 Ｆｏｒｍａｌ３×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 的

系数显著为负， 表明社区正规金融环境越好， 非正规

借贷对社区创业活跃度的促进作用越小。 良好的正规

金融环境有助于缓解金融市场信息不对称， 降低交易

成本， 提高金融服务可得性， 进而促进新建企业

（吴雨等， ２０１８［６０］ ）。 较高的正规借贷发生率表明社

区家庭正规金融资源可得性较高， 社区家庭受到的资

金约束程度较低， 社区家庭可能将规模较小的非正规

资金用于生活消费用途。
表 １１ 列 （２） 加入了社区非正规借贷与城镇社

区的交互项 （Ｕｒｂａｎ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ）， 结果显示社区非正

规借贷与城镇社区的交互项 Ｕｒｂａｎ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 显著为

正， 表明城镇社区的非正规借贷活动对创业活跃度的

促进作用更大。

表 １１ 社区非正规借贷与社区创业活跃度异质性分析

（１） （２） （３） （４）

Ｆｏｒｍａｌ Ｕｒｂａｎ Ｅａｓｔ Ｂｏｒｒｏｗ

Ｆｏｒｍａｌ３×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 ０９３ １∗∗

（０􀆰 ０３９ ７）

Ｆｏｒｍａｌ２×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 １０９ １
（０􀆰 ０７２ ４）

Ｕｒｂａｎ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０７３ ２∗

（０􀆰 ０４３ ７）

Ｅａｓｔ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０６８ ０∗∗

（０􀆰 ０３３ ８）

Ｂｏｒｒｏｗ５×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 ０２７ ７
（０􀆰 ０５５ ９）

Ｂｏｒｒｏｗ４×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 １１６ １∗

（０􀆰 ０６１ ７）

Ｂｏｒｒｏｗ３×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 ０９２ ２∗

（０􀆰 ０４８ ４）

Ｂｏｒｒｏｗ２×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
－０􀆰 １０２ １∗∗

（０􀆰 ０４９ １）

Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０８５ ３∗∗∗

（０􀆰 ０２６ ０）
－０􀆰 ００６ ６
（０􀆰 ０４０ ４）

０􀆰 ００９ ５
（０􀆰 ０３０ ４）

０􀆰 ０１７ ９∗∗

（０􀆰 ００８ ６）

控制变量 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

观测值 ９６３ ９６３ ９６３ ９６３

表 １１ 列 （３） 加入社区非正规借贷与东部地区

的交互项 （Ｅａｓｔ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ）， 估计结果显示社区非

正规借贷与东部地区的交互项 Ｅａｓｔ×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ 显著为

正， 表明与中西部相比， 东部社区的非正规借贷对社

区创业活跃度的促进作用更大。 一方面， 经济发展水

平更高、 创业机会更多、 人力资源丰富的东部和城镇

地区能够产生集聚经济， 有助于降低新企业所需投入

品、 劳动力资源等创业成本， 提高居民的创业可行性

感知， 进而促进新建企业 （Ｌｉｍ 等， ２０１０［６１］； 张萃，
２０１８［６２］）。 另一方面， 东部地区和城镇居民的资源获

取渠道较广， 认知能力更高， 表现为更强的风险承担

能力和自信心， 进而更可能选择创业 （贺建风和陈

茜儒， ２０１９［４５］）。
表 １１ 列 （４） 为加入社区非正规借贷与社区家

庭社会网络的交互项的回归结果， 结果显示交互项

（Ｂｏｒｒｏｗ２×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ⁃Ｂｏｒｒｏｗ４×Ｄｅｂｔ＿ｒａｔｉｏ） 显著为负，
表明在社会网络欠发达的社区， 非正规借贷对创业活

跃度的促进作用更大。 可能的原因是， 在社会网络薄

弱的社区， 社区非正规借贷活动加强了社区家庭之间

的互动， 增进了借贷双方的情感和信任， 拓展创业信

息来源渠道， 更有助于社区家庭开展创业活动 （程
昆等， ２００６［６３］）。

五、 主要结论及政策建议

本文阐述了社区非正规借贷影响社区创业活跃度

的微观作用机制， 并利用中国劳动力动态调查

（ＣＬＤＳ） 数据进行了实证检验。 本文的研究结论表

明， 创业活跃度差异不仅存在于国家、 城市之间， 在

社区层面也有明显差异。 所得结论如下： 第一， 社区

非正规借贷能够显著提升社区创业活跃度。 第二， 社

区非正规借贷通过提升社区家庭非正规渠道创业资金

可得性、 增强社区家庭社会网络， 帮助家庭把握创业

机会和提高家庭创业意愿， 进而提升了社区创业活跃

度。 第三， 社区非正规借贷对社区创业活跃度的正向

影响在正规借贷发生率更低的社区、 城镇、 东部地

区、 社会网络匮乏的社区促进作用更大。
据此， 本文提出以下政策建议： 第一， 完善支持

创业融资的金融体系， 因地制宜地扩充社区非正规借

贷资金的有效供给者， 发挥非正规金融的补充作用，
引导非正规金融的契约形式渐趋规范化， 积极构建社

区非正规借贷发展的法律制度环境， 降低创业资金门

槛， 繁荣后疫情时代的低成本创业经济。 第二， 创业

９２
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活动的开展离不开正规信贷的支撑， 增加正规金融机

构服务小微企业的广度、 深度， 简化贷款审批流程，
采取减免税收、 提供资金与管理支持等政策措施， 深

化数字普惠金融的发展， 拓展金融的服务范围。 第

三， 培育鼓励创业的社区创业文化氛围， 积极开办创

新创业比赛、 创业模范评选等活动， 充分发挥社会互

动对创业的驱动作用， 大力弘扬创业精神， 激发社区

家庭创业热情， 全面提升全民的创业活动水平。
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一、 引言

投资组合管理是一个十分复杂的非结构化决策过

程， 涉及金融预测、 投资决策分析、 组合优化等一系

列过程， 受到宏观经济、 投资者心理、 政府政策等多

方面的影响 （ Ｐａｉｖａ 等， ２０１９［１］； 赵丹丹和丁建臣，
２０１９［２］）。 随着金融市场的不断变化， 市场上的金融

资产信息也在发生着改变， 投资者不仅要对已持有的

投资组合内部资产进行调整， 还需要结合市场状况来

决定买进市场上的哪些资产同时卖出投资组合中的哪

些资产， 以实现投资效用的最大化。 根据适应性市场

假说理论， 金融市场是一个复杂的动态系统， 任何单

一的优化方法都不可能永久获益， 随着市场的有效性

逐渐提高， 一些模型的获利机会就会消失， 也许在某

一段时期模型 Ａ 表现较好， 而在另一段时期模型 Ｂ
表现更好， 难以保证投资者的利益最大化。 有效的投

资组合模型应该在感知市场状态变化的同时， 进行适

应性的调整并采取相应的资产交易行动， 以更好地服

务于投资组合管理 （梁天新等， ２０１９［３］）。
随着金融大数据的发展， 巨大的数据量对数据存

储、 数据分析和计算技术都提出了更高的要求 （黄
乃静和于明哲， ２０１８［４］ ）， 这无疑增加了投资组合管

理相关研究的难度。 传统的统计学方法并不适合用于

分析复杂、 高维度、 具有噪音的金融市场数据序列，
因为统计学分析往往基于有大量约束的条件进行建

模， 而且这些假设在现实生活中往往不能完全成立，
所以模型结果受到了前提条件的限制 （Ｌäｎｇｋｖｉｓｔ 等，
２０１４［５］）。 而早期的机器学习方法的表现在很大程度

上依赖于人工特征设计， 这将会对结果造成一定的干

扰， 无法对复杂的金融数据进行准确建模 （Ｗａｎｇ
等， ２０２０［６］）。 近几年， 基于机器学习的人工智能系

列方法的出现为以上问题提供了新的思路。 其中， 强

化学习是机器学习领域的一种比较前沿的方法， 与监

督学习不同， 它并不仅仅依靠已知的、 固定的数据进

行学习， 而是在不断变化的外界环境中， 通过大量、
多次的试错学习， 寻找到产生最佳结果的路径 （Ｐａｒｋ
等， ２０１９［７］）。

因此， 本研究将采用强化学习提出一种基于动态

交易的智能投资组合优化方法。 与以往研究相比， 本

研究所提出的方法主要有以下两点优势： 第一， 在投

资组合的管理过程中， 不仅考虑了资产本身信息， 还

考虑了外部市场环境对投资组合管理过程的影响， 能

够依据当前市场状态和资产信息自动转换投资组合优

化模式， 以应对不同的市场风格变化； 第二， 投资者

可以依据自己的投资风险偏好来选择相应的目标函

数， 根据目标函数最大化原则， 通过投资组合内部资

产与外部资产池动态交易的形式， 来实时调整投资组

合资产构成及资产配置。 也就是说， 本研究中的投资

组合优化不再局限于投资组合内部资产配置的调整，
而是能够根据市场状态、 资产信息、 投资者风险偏好

来实时更新资产构成和相应的投资比例。

二、 文献综述

随着智能时代的来临以及金融数据分析需求的提

升， 利用计算机进行自我学习和大量计算， 并实现投

资组合的管理与优化已经成为可能， 越来越多的学者

开始将人工智能作为研究解决方案的支撑， 并证明人

工智能方法比传统的统计学模型能更好地处理非线

性、 非平稳特征问题。
目前在国内外关于智能投资组合优化研究中， 很

多学者采用传统的机器学习技术对金融财务数据或交

易数据进行分类汇总进而建立模型来为投资者选择和

优化投资组合， 主要应用的方法包括： 专家系统

（Ｙｕｎｕｓｏｇｌｕ 和 Ｓｅｌｉｍ， ２０１３［８］ ）、 支持向量机 （ Ｐａｉｖａ
等， ２０１９［１］ ）、 进化算法 （齐岳等， ２０１５［９］ ）、 梯度

下降 （吴婉婷等， ２０１９［１０］）、 人工神经网络 （Ｆｒｅｉｔａｓ
等， ２００９［１１］） 等。 例如， Ｐａｉｖａ 等 （２０１９） ［１］ 结合支

持向量机和均值方差模型两种方法进行了投资组合的

优化研究， 他们首先利用支持向量机对资产的收益变

化趋势进行了分类， 筛选出预测收益更高的一些资产

作为投资组合的组成成分， 再利用均值方差模型来优

化投资组合， 从而实现收益最大化的目标。 此外， 深

度学习是机器学习中一种对数据进行表征学习的算

法， 由 Ｈｉｎｔｏｎ 和 Ｏｓｉｄｅｒｏ （２００６） ［１２］ 提出， 它擅长处

理复杂的高维数据， 且不依赖任何先验知识和假设，
是一种更加贴近实际金融市场数据特征的方法， 也是

推动智能金融的关键技术 （苏治等， ２０１７［１３］； Ｃｈｏｎｇ
等， ２０１７［１４］）。 深度学习在投资组合构建与优化中的

应用非常少。 目前只找到两篇这方面的研究， 例

如， Ｈｅａｔｏｎ 等 （２０１６） ［１５］基于经典的均值－方差理论

（Ｍａｒｋｏｗｉｔｚ， １９５２［１６］） 和深度学习构建了一个深度资

产组合理论， 该理论首先基于深度自编码器对金融市

场信息进行编码， 然后再解码从而形成一个符合目标

函数的资产组合， 实验结果表明该投资组合的表现优
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于基准模型 ＩＢＢ 指数的表现。 Ｙｕｎ 等 （２０２０） ［１７］提出

了一个两阶段的深度学习框架来训练投资组合管理模

型， 他们首先利用主成分分析对各个组的资产数据特

征进行降维， 然后根据市场指标将高度相关的资产分

为同一组， 针对每一组采用深度学习网络来建立一种

预测模型， 最后再次结合深度学习方法和均值方差模

型对不同组的投资组合权重进行预测， 从而构建并优

化了投资组合。
强化学习方法侧重于提出解决问题的策略， 可以

通过多次试错来调整智能体行为从而找到最优结果

（梁天新等， ２０１９［３］； Ｋｈｕｓｈｉ 和 Ｍｅｎｇ， ２０１９［１８］ ）， 具

有决策能力， 故强化学习方法在投资组合的构建与优

化过程方面的应用相对比深度学习多， 但文献数量仍

十分有限。 目前在投资组合优化领域应用较多的强化

学习方法主要有四种。 第一种方法是循环强化学习。
Ａｂｏｕｓｓａｌａｈ 和 Ｌｅｅ （２０２０） ［１９］ 提出了一种层叠式深度

动态循环强化学习架构， 该方法能够捕捉最新的市场

变化情况并重新平衡和优化投资组合， 他们以

Ｓ＆Ｐ５００ 不同板块的 １０ 只股票数据为研究样本， 进行

了 ２０ 轮的训练和测试， 实验结果表明采用他们提出

的方法所优化后的投资组合实现了较好的市场表现。
第二种方法是策略梯度方法。 这是一种直接逼近的优

化策略， 直接在策略空间进行求解得到策略 （梁天

新等， ２０１９［３］）。 Ｊｉａｎｇ 等 （２０１７） ［２０］运用强化学习中

的梯度策略研究了加密货币中的投资组合优化问题，
在该框架中， 智能体 （Ａｇｅｎｔ） 是在金融市场环境中

执行操作的虚拟投资组合经理， 环境包括加密货币市

场上所有可用的资产及所有市场参与者投资组合的期

望， 投资组合的累计收益回报是奖励函数， 通过将资

金不断分配到不同的加密货币， 获得更大累计收益，
结果证明基于该方法提出的加密货币投资组合可以在

５０ 天内达到 ４ 倍的收益回报， 明显优于传统的投资

组合管理方法。 第三种方法是 Ａｃｔｏｒ⁃Ｃｒｉｔｉｃ 算法， 又

被称作 “行动者 － 评论家” 方法。 例如， Ｇａｒｃíａ⁃
Ｇａｌｉｃｉａ 等 （２０１９） ［２１］ 结合马尔可夫模型和强化学习

中的 Ａｃｔｏｒ⁃Ｃｒｉｔｉｃ 算法， 提出了连续时间离散状态投

资组合管理的强化学习模型， 根据观察到的金融资产

价格数据， 每个状态的概率转移率和奖励矩阵构成了

链结构的特征， 并用于优化和确定投资组合中不同资

产的权重， 进而找到了波动率最低的投资组合。 第四

种方法是深度强化学习方法， 即深度学习和强化学习

方法的结合。 Ｖｏ 等 （２０１９） ［２２］ 基于深度强化学习方

法研究了社会责任投资组合的优化问题， 这种组合把

公司的环境、 社交和治理三方面也考虑了进来。 首先

他们采用深度学习来预测股票收益， 然后利用均值方

差模型进行投资组合的优化， 并基于强化学习对预测

模型进行再训练， 通过智能体的不断学习和参数调

整， 最终实现了投资组合的有效自主再平衡。
通过对相关文献梳理可知， 以往相关研究存在以

下两点不足： 其一， 大多研究是直接选定几种资产构

建投资组合来优化投资组合， 并未考虑外部市场资产

池与投资组合内部资产动态交互的交易情景。 随着金

融市场的不断变化， 市场上的金融资产信息也在发生

着改变， 投资者除了对已持有的投资组合内部固定资

产进行调整外， 还需要结合市场状况来决定买进市场

上的哪些资产的同时卖出投资组合中的哪些资产， 以

实现投资效用的最大化。 其二， 已有研究大多忽视了

投资过程中的风险因素， 一般以收益率、 累计收益率

最大化作为投资组合优化的目标函数。 但是这些纯收

益指标无法体现出金融交易过程中发生的回撤情况。
因此， 有必要在投资组合优化的过程中考虑包含风险

约束条件的目标函数以更好地应对市场风格变化。

三、 研究方法及模型构建

（一） 循环强化学习

循环强化学习算法 （Ｒｅｃｕｒｒｅｎｔ Ｒｅｉｎｆｏｒｃｅｍｅｎｔ Ｌｅａ⁃
ｒｎｉｎｇ， ＲＲＬ） 由 Ｍｏｏｄｙ 等 （１９９８） ［２３］ 提出， 是一种

利用即时市场信息不断优化效用测度的随机梯度上升

算法。 ＲＲＬ 在自适应性上有一定的优势， 易于根据

当前金融信息自动转换交易风格， 可以提供即时反馈

来优化策略， 能够自然地产生真实且有价值的行动或

权重， 而不依靠于值函数方法所需的离散化或者价格

预测 （梁天新等， ２０１９［３］）。 ＲＲＬ 方法具有递归循环

的特性， 其核心思想在于当前时刻所采取的行动不仅

仅与当前的市场环境有关， 还依赖于前一时刻所采取

的行动 （司伟钰， ２０１８） ［２４］。 故循环强化学习在投资

组合动态优化方面的研究具有较大优势。
（二） 基于动态交易和风险约束的智能投资组合

优化模型

１􀆰 算法更新规则。
本研究主要采用循环强化学习 ＲＲＬ 为投资组合

进行资产配置， 同时生成多 ／空交易信号。 为了让

ＲＲＬ 方法能够应对金融交易市场的复杂变化情况，
参考 相 关 研 究 （ Ｍａｒｉｎｇｅｒ 和 Ｒａｍｔｏｈｕｌ， ２０１２［２５］；

４３
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Ｈａｍｉｌｔｏｎ 和 Ｓｕｓｍｅｌ， １９９４［２６］ ） 的研究， 我们将体制

转换模型与循环强化学习方法相结合， 提出了一种基

于动态交易的自适应的智能投资组合优化方法

（ Ａｄａ⁃ｐｔｉｖｅ Ｒｅｃｕｒｒｅｎｔ Ｒｅｉｎｆｏｒｃｅｍｅｎｔ Ｌｅａｒｎｉｎｇ， Ａ ＋
ＲＲＬ）， 该方法可以在不同的市场环境状态下选择不

同的神经网络权重来应对市场风格的变化。
在金融市场， 市场环境状态可以作为描述金融市

场风格的重要标志之一 （Ａｙｌｗａｒｄ 和 Ｇｌｅｎ， ２０００［２７］；
曾志平等， ２０１７［２８］）。 参考吴淑娥等 （２０１２） ［２９］ 对牛

市和熊市的划分， 我们以股票指数作为衡量市场状态

变化的指标。 我们将市场环境状态分为两类： 牛市状

态和熊市状态。 具体来讲， 这种双体制的循环强化学

习模型可以描述如下：

Ｇ ｔ ＝［１＋ｅｘｐ（－γ［ｑｔ－ｃ］）］
－１ （１）

Ｆ ｔ ＝ ｙｔ，１Ｇ ｔ＋ｙｔ，２（１－Ｇ ｔ） （２）

ｙｔ，ｊ ＝ ｔａｎｈ ∑
ｍ

ｉ ＝ ０
ｗ ｉ，ｊｒｔ －ｉ ＋ ｗｍ＋１，ｊＦ ｔ －１ ＋ ｗｍ＋２，ｊｖ( )

ｆｏｒ ｊ ＝ ｛１，２） （３）

其中： 公式 （１） 中的 ｃ 表示体制转换阈值； γ 决定

了转换的平滑性； Ｇ ｔ 代表不同的循环强化学习神经

网络的权重， Ｇ ｔ∈［０， １］； ｑｔ 为指示变量， 其主要

作用是让模型能够在熊市和牛市之间进行有效转换，
以适应不同的市场状态。 本研究选择股票价格指数的

平均收益率作为指示变量 ｑｔ 的重要衡量指标。 公式

（２） 中的 ｙｔ，１和 ｙｔ，２分别表示两个不同的循环强化学

习神经网络。 公式 （３） 中的 ｒｔ 为对数收益率， 可以

表示为 ｒｔ ＝ ｌｏｇ（ｐｒｉｃｅｔ ／ ｐｒｉｃｅｔ－１）； ｗ ｉ，ｊ代表对应的神经网

络权重， 即神经网络中不同单元之间连接的强度； ｖ
为神经网络的阈值。 Ａ＋ＲＲＬ 模型可以被看作由两个

ＲＲＬ 网络组成， 每个网络对应着一种市场状态和交

易风格并有一组独特的权重。 而整个模型总输出为

Ｆ ｔ， 它是单个神经网络 ｙｔ，１和 ｙｔ，２的加权之和， 权重主

要受到指示变量 ｑｔ 的影响。 Ａ＋ＲＲＬ 模型的结构如

图 １ 所示， 该模型的每个网络对应一个独特的区域，
在指标变量 ｑｔ 转换过程中， Ａ＋ＲＲＬ 可以在每个时间

步选择合适的网络， 以应对不同的市场风格变化。 在

此过程中， 参数更新可以在每一次训练数据的前向传

播过程中实现。
依据以上模型， 我们将输出信息简写为 Ｆ ｔ ＝ ｔａｎｈ

（ｘ′ｔθ）， 为交易信号， Ｆ ｔ∈｛－１， １｝； θ 表示我们要训

练的模型的一系列参数； ｘｔ 为一个向量， 可以表示为

ｘｔ ＝ １； ｒｔ…ｒｔ－Ｍ； Ｆ ｔ－１[ ] ； Ｍ 为要交易的时间序列， 即

Ft

yt,1 yt,2

tanh tanh
Ft �1

D

��GtGt

rt rt �1 rt �2 rt �3 v

�

图 １　 自适应的循环强化学习模型

交易周期。 当 Ｆ ｔ＞０ 时， 投资者将持有多头头寸， 则

设 Ｆ ｔ ＝ １； 当 Ｆ ｔ＜０ 时， 投资者将持有空头头寸， 则设

Ｆ ｔ ＝ －１。 ｒｔ 为对数收益率， 可以表示为 ｒｔ ＝ ｌｏｇ（ｐｒｉｃｅｔ ／
ｐｒｉｃｅｔ－１）。 持有的头寸在 ｔ 时刻的回报如公式 （４） 所

示， 其中， μ 为固定数值的资产数量， 在本研究中表

示能够交易的最大资产数量， δ 为交易费用率。

Ｒ ｔ ＝μ×［Ｆ ｔ－１×ｒｔ－δ ｜Ｆ ｔ－Ｆ ｔ－１ ｜ ］ （４）

给定交易信号 Ｆ ｔ， 模型将通过调整一系列参数 θ 来

最大化目标函数 ＵＴ。 在给定的交易周期 Ｔ 内， 目标

函数 ＵＴ 对于参数 θ 的梯度更新的具体过程可以表示

如下：

ｄＵＴ

ｄθ
＝ ∑

Ｔ

ｔ ＝ １

ｄＵＴ

ｄＲ ｔ

ｄＲ ｔ

ｄＦ ｔ

ｄＦ ｔ

ｄθ
＋

ｄＲ ｔ

ｄＦ ｔ－１

ｄＦ ｔ－１

ｄθ{ } （５）

ｄＲ ｔ

ｄＦ ｔ
＝ －μδ×ｓｇｎ（Ｆ ｔ－Ｆ ｔ－１） （６）

ｄＲ ｔ

ｄＦ ｔ－１
＝ －μｒｔ＋μδ×ｓｇｎ（Ｆ ｔ－Ｆ ｔ－１） （７）

ｄＦ ｔ

ｄθ
＝（１－ｔａｎｈ（ｘ′ｔθ） ２）× ｘｔ＋θＭ＋２

ｄＦ ｔ－１

ｄθ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （８）

根据以上公式可知， ｄＦ ｔ ／ ｄθ 具有递归性质， 依

赖于前一时刻的动作。 算法沿着梯度上升的方向

θｉ＋１ ＝ θｉ＋ρｄＵＴ ／ ｄθ 进行参数更新， 可以将交易策略不

断优化到目标函数的最大值， 其中 ρ 为学习率。
为了让该模型可以用于投资组合优化而不单单是

交易单支资产， 当循环强化学习用于优化投资组合内
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部的资产权重配置时， 我们设定 ｆｉｔ ＝ ｌｏｇｓｉｇ（ｘ′ｉｔθｉ）， 其

中， ｆｉｔ在时刻 ｔ 对资产 ｉ 的动作， 这里指的是在不同

时刻 ｔ 对资产 ｉ 的资产配置比例。 ｌｏｇｓｉｇ 指的是 ｌｏｇ⁃
ｓｉｇｍｏｉｄ 函数。 于是我们可以得到以下公式：

ｄＦ ｔ

ｄθ
＝ １－ｌｏｇｓｉｇ ｘ′ｔθ( ) ２( ) × ｘｔ＋θＭ＋２

ｄＦ ｔ－１

ｄθ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （９）

最终模型的输出是投资组合中各个资产的配置

权重：

Ｆ ｉｔ ＝ ｓｏｆｔｍａｘ（ｆｉｔ） （１０）

值得说明的是， 我们使用 Ｆ ｔ ＝ ｔａｎｈ（ｘ′ｔθ） 作为激

活函数， 从而得到每个资产在训练期间的交易信号，
而 ｆｉｔ ＝ ｌｏｇｓｉｇ（ｘ′ｉｔθｉ） 和公式 （１０） 主要用于获得投资

组合内资产的配置比例。 在交易周期 ｔ， 将投资组合

资产 ｉ 的交易信号 Ｆ ｉｔ与相应资产 ｉ 的投资配置比例 ｗ ｉｔ

结合， 就可以得出每一交易周期的投资组合优化后的

结果。 由此我们可以得出：

∑
ｎ

ｉ
Ｆ ｉｔｗ ｉｔ ＝ １ （１１）

２􀆰 目标函数。
不同的目标函数使得智能体学习的决策有所差

异， 从而导致投资组合优化结果也会有所不同。 在大

多投资组合优化研究中， 目标函数均为投资组合的收

益， 并未考虑相应风险因素。 然而， 投资收益的增加

必然伴随着风险的发生， 故有必要将风险因素的约束

条件纳入投资组合管理过程中， 以满足不同投资者的

投资需求。 本研究从衡量投资组合绩效的指标中选取

了两个比较常用且具有代表性的收益－风险综合指

标， 分别为夏普比率 （ Ｓｈａｒｐｅ ｒａｔｉｏ ） 和卡玛比率

（Ｃａｌｍａｒ ｒａｔｉｏ）， 作为目标函数。 投资者可以根据个

人偏好来自行选择相应的投资组合优化目标函数。 微

分形式为强化学习提供了一个非常有效的评估方法，
有利于在强化学习模型训练的过程中直接优化 ＲＲＬ
相应参数 （Ｍｏｏｄｙ 等， １９９８［２３］ ）。 因此， 在 ＲＲＬ 模

型部分， 我们分别采用夏普比率和卡玛比率的微分形

式作为目标函数， 然后通过性能函数来增加模型在线

学习过程的收敛性， 并在实时交易中适应不断变化的

市场状况。
（１） 夏普比率。 夏普比率是一个可以同时对收

益与风险加以综合考虑的指标， 表示的是单位风险收

益， 衡量的是投资的稳健性。 夏普比率主要是为处理

正向投资组合价值而设计的 （Ｂｅｒｕｔｉｃｈ 等， ２０１６［３０］ ），
也就是说， 夏普比率将上涨和下跌的波动率视为同等

位置。 公式 （１２） 表示的是 Ｔ 时间段内夏普比率 ＳＴ，
其中 δ 为交易成本， Ｅ［Ｒ ｔ］ 为平均收益率， σ［Ｒ ｔ］
为收益率的标准差， γｆ 为无风险利率。 依据已有相关

研究 （Ｍｏｏｄｙ 和 Ｓａｆｆｅｌｌ， １９９９［３１］； Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ，
２０１７［３２］）， 本研究设定 γｆ ＝ ０。

ＳｈａｒｐｅＴ ＝
Ｅ［Ｒ ｔ］－γｆ

σ［Ｒ ｔ］
（１２）

微分夏普比可以看成是一个滑动平均式夏普比

率， 公式 （１３） 至公式 （１５） 展示了微分夏普比率

的具体推导过程。

Ｓｔ ＝
Ａｔ

Ｂ ｔ
（１３）

Ａｔ ＝Ａｔ－１＋η（Ｒ ｔ－Ａｔ－１）＝ Ａｔ－１＋ηΔＡｔ （１４）
Ｂ ｔ ＝Ｂ ｔ－１＋η（Ｒ２

ｔ －Ｂ ｔ－１）＝ Ｂ ｔ－１＋ηΔＢ ｔ （１５）

Ａｔ 和 Ｂ ｔ 分别表示收益率的一阶矩和二阶矩阵，
微分夏普比率将移动平均值扩展为了自适应参数 η
的一阶展开。 微分夏普比率 ＤＳＡｔ 表达式如公式 （１６）
所示：

ＤＳＡｔ ＝
ｄＳｔ

ｄη
＝
Ｂ ｔ－１ΔＡｔ－

１
２
Ａｔ－１ΔＢ ｔ

（Ｂ ｔ－１－Ａ２
ｔ－１） ３ ／ ２ （１６）

（２） 卡玛比率。 卡玛比率也是一种经过风险调

整的投资组合绩效度量指标。 它描述的是收益和最大

回撤之间的关系， 是一个最大回撤风险度量指标， 度

量从峰值到随后的底部的最大累积损失。 与夏普比率

不同， 卡玛比率区分了波动的好坏， 认为投资者更关

心收益下跌时的波动率变化才是风险， 因为收益上涨

带来的高波动率符合投资者的投资需求， 不应视作风

险。 可以发现， 卡玛比率对投资损失比夏普比率更加

敏感， 故将卡玛比率作为目标函数有助于抵消市场长

期下行风险 （梁天新等， ２０１９［３］ ）。 具体表示如公式

（１７） 所示， 其中， ＣａｌｍａｒＴ 为 Ｔ 时间周期内的卡玛

比率， Ｅ ［Ｒ ｔ ］ 为 Ｔ 时间周期内收益率的平均值，
Ｅ（ＭＤＤ） 是对应的期望最大回撤。 参考 Ａｌｍａｈｄｉ 和
Ｙａｎｇ （２０１７） ［３２］ 的研究， 微分卡玛比率可以表示为

公式 （１８） 至公式 （２１）。 其中， γ 为投资收益在一

段时期的平均值， σ 为投资收益在一段时期的标

准差。
６３
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ＣａｌｍａｒＴ ＝
Ｅ［Ｒ ｔ］Ｔ
Ｅ（ＭＤＤ）

（１７）

Ｅ（ＭＤＤ）＝

　

２σ２ＱＰ
γ２Ｔ
２σ２

æ

è
ç

ö

ø
÷
Ｔ→¥
→

σ２

γ
０􀆰 ６３５ １９＋０􀆰 ５ｌｏｇＴ＋ｌｏｇ γ

σ
æ

è
ç

ö

ø
÷

γ
， γ＞０

１􀆰 ２５３ ３σ 　 Ｔ， γ＝ ０
－２σ２

γ
Ｑｎ

γ２Ｔ
２σ２

æ

è
ç

ö

ø
÷
Ｔ→¥
→－γＴ－σ

２

γ
， γ＜０

ì

î

í

ï
ï
ï
ï

ï
ï
ï
ï

（１８）

ＣＴ ＝

Ｔ
２

γ
σ

æ

è
ç

ö

ø
÷

２

ＱＰ
γ２Ｔ
２σ２

æ

è
ç

ö

ø
÷

Ｔ→¥
→

Ｔ γ
σ

æ

è
ç

ö

ø
÷

２

０􀆰 ６３５ １９＋０􀆰 ５ｌｏｇＴ＋ｌｏｇ γ
σ

（１９）

ＱＰ（ｘ）→
γ 　 ２ｘ ，ｘ→０＋

１
４
ｌｏｇｘ＋０􀆰 ４９０ ８８，ｘ→¥

ì

î

í

ïï

ïï

（２０）

Ｑｎ（ｘ）→
γ 　 ２ｘ ，ｘ→０＋

ｘ＋ １
２
，ｘ→¥

ì

î

í

ïï

ïï

（２１）

３􀆰 投资组合约束条件。
基数约束指的是投资组合中资产选择的数量约束

（Ａｌｍａｈｄｉ 和Ｙａｎｇ， ２０１９［３３］）。 表达公式为∑
Ｎ

ｉ
ｚｉ ＝ Ｋ，

其中， ｚｉ 为二分变量值 ［０， １］； ｉ ＝ ０， １， ２……Ｎ；
Ｎ 为资产池中可供选择的资产总数量； Ｋ 为选择的资

产数量。 本研究首先进行了预实验， 我们发现当投资

组合中包含 ９ 只资产时， 投资组合在年度收益、 年度

风险、 年度夏普比率及年度索提诺比率四个维度上的

综合表现更好， 故我们设定投资组合中的资产数量设

置为 Ｋ ＝ ９。 这个数量范围对于个人投资组合交易而

言， 是合理、 经济且符合现实的。 在此约束之下， 我

们将比较每个资产在每个时间点 ｔ 的优化适应度函数

值， 以此动态选择 Ｋ 个适应度函数值最优的资产。
整个过程会随着移动窗口的移动而不断重复和更新，
新增的资产数据会改变资产的选择， Ｋ 个被选中的新

资产 ｚｉ ＝ １， 而未被选择的资产则 ｚｉ ＝ ０。
４􀆰 动态止损机制。
由于金融市场的复杂多变， 金融交易中没有持久

的确定性， 所有的分析和预测只是一种可能性， 根据

这种可能性而进行的交易和投资行为自然会产生许多

不确定性， 因此有必要采取一些措施来控制相应的风

险。 已有研究表明， 建立合理的动态止损机制在改善

交易决策性能方面是有效的 （Ｌｏ 和 Ｒｅｍｏｒｏｖ， ２０１７［３４］）。
参考 Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ 的研究 （２０１７） ［３２］， 我们在每

次交易决策的最后阶段加入动态止损机制， 表示

如下：

ｒｔ－１
σｔ－１

≤－ｎ （２２）

其中， ｒｔ－１为到时间点 ｔ－１ 的累计收益， 而 σｔ－１为到时

间点 ｔ－１ 的累计收益的移动波动率， ｎ 为触发动态止

损机制的波动日的天数。 值得注意的是， 该动态止损

机制只应用于投资组合交易的测试阶段， 而并不用于

训练强化学习参数和模型。
５􀆰 投资组合动态优化过程。
在初始状态， 投资者可以根据自己的偏好来选

择想要实现的目标函数 （夏普比率或者卡玛比率）。
例如， 如果投资者注重投资的稳健性， 非常厌恶市

场波动率， 认为任何形式的波动都会给自己带来不

利的影响， 则可以选择夏普比率作为投资组合优化

的目标函数； 如果投资者更在意市场下行风险而不

太在乎市场上行带来的波动， 并对投资过程中的损

失非常敏感， 就可以选择卡玛比率作为目标函数。
然后， 我们需要考虑投资组合的基数约束， 即对投

资组合内部的资产数量约束。 交易成本的改变也会

影响我们模型的交易结果， 在本研究中， 将每次交

易决策中的交易成本设定为固定不变的数值， 为了

更好地检验投资组合模型的稳健性， 我们设定了多

组交易成本。
接着是对模型进行系统训练， 基于 ＲＲＬ 方法，

我们的智能体将持续监控和感知市场环境状态， 根据

目标函数和市场情况来从市场资产池中为投资组合动

态挑选符合目标函数的资产， 并进行投资组合资产权

重的优化， 然后再为投资组合中的每个资产生成相应

的交易信号， 从而产生多 ／空投资组合。 在每一个交

易周期 Ｔ， 投资组合内部资产与外部市场资产池都需

要进行实时动态交易。 也就是说， 投资组合内部的资

产构成及资产配置并不是固定不变的， 而是随着交易

周期 Ｔ 的推进以及市场与资产信息的实时变化而发

生改变， 以保证投资者所持有的投资组合能够实现目

标函数最大化。 值得说明的是， 数据选择的范围可能

会影响最后交易结果， 故我们采用了一种多周期重

叠式的投资组合交易训练方式来提升模型训练效

７３
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率， 训练窗口将在每次决策后向后逐步移动， 以便

每次训练都能够包含最新的市场数据。 在模型参数

选择方面， 我们在输出层上采用了 ｄｒｏｐｏｕｔ 正则化技

术。 它的工作原理为， 在训练过程中， 随机删除网

络中的一些隐藏神经元， 同时丢弃掉从该节点进出

的连接， 并保持输入输出神经元不变， 然后将输入

通过修改后的网络进行前向传播， 将误差通过修改后

的网络进行反向传播， 以此来有效减少过拟合 （Ｓｒｉｖ⁃
ａｓｔａｖａ 等， ２０１４［３５］； Ｆｉｓｃｈｅｒ 和 Ｋｒａｕｓｓ， ２０１８［３６］ ）。 我

们先采用部分样本进行了预实验， 结果表明模型的性

能会随着丢弃率 （ ｄｒｏｐｏｕｔ ｒａｔｉｏ） 的增加而下降， 因

此， 我们将丢弃率设置为相对较低的 ０􀆰 １。 然后我们

采用应用较为广泛且有效的随机搜索法 （Ｂｅｒｇｓｔｒａ 和

Ｂｅｎｇｉｏ， ２０１２［３７］； Ｇｒｅｆｆ 等， ２０１７［３８］ ）， 根据上述设

置动态地找到一个好的超参数组合。 具体来讲， 随机

搜索对以下参数进行了采样： （１） 学习率， 范围从 ０
到 １； （２） ｅｐｏｃｈ 的个数， 范围从 １００ 到 ５ ０００。 其中，
ｅｐｏｃｈ 指的是模型训练的迭代次数， １ 个 ｅｐｏｃｈ 等于

使用训练集中的全部样本训练一次； （３） 每个资产

的最大迭代次数， 范围从 １０ 到 ２ ０００； （４） 阈值 ｃ 的
大小， 范围从 ０ 到 ２。 最后我们选取了表现最好的一

组数值作为参数集合， 学习率为 ０􀆰 １， ｅｐｏｃｈ 为每个

时间周期 ２ ０００ 次， 每个资产的最大迭代数为 １００
个， 阈值为 １。

此外， 我们在每次交易之后加入了一个动态止损机

制， 如公式 （２２） 所示。 当投资组合的收益与风险比

值达到了止损阈值， 便会触发平仓止损操作， 然后我

们的模型将被重新迭代训练， 模型参数将被更新， 智

能体将持续关注环境状态， 等待下一次投资组合的建

仓。 如若投资组合的收益与风险比未能触发止损机制，
交易将正常继续进行， 每次交易将输出相应的奖赏值

作为奖励， 然后更新当前的交易信息存储到交易经验

池中。 通过这样的方式循环往复， 直到投资期结束。
为了更好地训练模型， 动态止损机制只在测试阶段使

用， 并不应用于训练阶段。 本研究所提出的带有动态

止损机制的投资组合优化方法的具体过程如图 ２ 所示。
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图 ２　 基于动态交易和风险约束的投资组合优化过程 （含动态止损机制）

６􀆰 基准策略。
基于本研究所提出的带有动态止损机制的

Ｃａｌｍａｒ ／ Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型， 我们又选用了以下两种

基准策略， 用于同 Ｃａｌｍａｒ ／ Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ
ｌｏｓｓ） 模型在投资组合优化方面进行比较， 以进一步

验证模型的有效性。
（１） Ｃａｌｍａｒ ／ Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ ｌｏｓｓ）
不同的目标函数使得智能体学习的交易决策有所

差异， 从而导致交易结果也会有所不同。 本研究选出

了两个常用的衡量投资组合绩效的指标作为目标函

数， 分别为夏普比率和卡玛比率。 保持模型的其他设

置相同， 通过不同目标函数的设定， 来观察在不同的

市场状态下哪种目标函数所搭配的优化模型可以带来

更多投资收益。 同时我们也可以保持相同的目标函

数， 变化不同的强化学习算法来优化投资组合， 从而

观察哪种方法的组合更有利于实现投资组合的动态优

８３
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化。 其中， 深度确定性策略梯度 （Ｄｅｅｐ Ｄｅｔｅｒｍｉｎａｔｉｏｎ
Ｐｏｌｉｃｙ Ｇｒａｄｉｅｎｔ， ＤＤＰＧ） 是强化学习中的另一种较常

用的方法， 它结合了深度学习的感知能力与强化学习

的决策能力， 能够有效解决复杂系统的感知决策问题。
（２） Ｃａｌｍａｒ ／ Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ ／ ＤＤＰＧ
本研究所提出的模型在每次交易的最后阶段都加

入了动态止损机制， 但是无法保证这种止损机制在市

场环境变化的情况下依然有效。 因此有必要将无动态

止损机制的交易策略作为基准策略， 进行对比， 以此

来验证该止损机制在投资组合优化过程中能够避免相

应投资损失的有效性。

四、 实验结果分析

（一） 数据收集与处理

我们从中国股票市场收集了 ２１ 只股票数据作为

研究 样 本。 由 于 我 们 需 要 用 到 沪 深 ３００ 指 数

（ＨＳ３００） 数据， 而 ＨＳ３００ 是由沪深证券交易所于

２００５ 年 ４ 月 ８ 日联合发布， 为了保证我们整个研究

数据的一致性， 故中国市场所有样本数据的时间范围

为 ２００５ 年 ４ 月 ８ 日至 ２０１９ 年 ３ 月 １３ 日。 其中， 训

练集数据的时间范围为 ２００５ 年 ４ 月 ８ 日至 ２０１５ 年 ９
月 １５ 日， 包含 ２ ５５０ 个交易日， 测试集数据的时间

范围为 ２０１５ 年 ９ 月 １６ 日至 ２０１９ 年 ３ 月 １３ 日， 包含

８５０ 个交易日。 此外， 许多研究表明， 对于个人投资

者而言， 持有成百上千个资产作为投资组合是不现实

的 （Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ， ２０１７［３２］； Ｋｏｃｕｋ 和 Ｃｏｒｎｕéｊｏｌｓ，
２０２０［３９］； Ｔａｎａｋａ 等， ２０００［４０］ ）。 例 如， Ｔａｎａｋａ 等

（２０００） ［４０］选取了 ９ 种证券作为样本， 形成了最优投

资组合。 Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ （２０１７） ［３２］构建了一个包含

５ 种资产的投资组合。 本研究分别从中国市场随机选

取了 ２１ 只股票作为研究样本， 这足以支撑个人投资

者投资组合优化的研究。
所有的样本数据都涉及股票调整后的开盘价、 收

盘价、 最高价、 最低价和交易量， 均为日度数据。 中

国股票市场数据来源于沪深 ３００ 指数 （１１ 只股票）
和中证 ５００ 指数 （１０ 只股票）。 对于缺失数据， 若为

交易日停牌现象， 则取停牌之前最后一个交易日的数

据， 若为非交易日， 则直接删除空白数据。 这些股票

的收盘价的描述性统计如表 １ 所示。 我们可以看出股

票 ０００５３８􀆰 ｓｚ 的 日 平 均 价 格 最 高， 为 ４５􀆰 ０４ 元，
００００１２􀆰 ｓｚ 的标准差最低， 为 ２􀆰 ６９ 元， 紧随其后的是

０００００８􀆰 ｓｚ， 为 ２􀆰 ８８ 元。

表 １ 样本数据的描述性统计 （单位： 元）

股票代码 平均值 标准差 最大值 最小值

０００００１􀆰 ｓｚ 　 ７􀆰 ２５ 　 ２􀆰 ９７ 　 １５􀆰 １０ 　 １􀆰 ５２

０００００２􀆰 ｓｚ １２􀆰 ８１ ８􀆰 ０６ ４１􀆰 １３ １􀆰 １９

０００００６􀆰 ｓｚ ５􀆰 １７ ２􀆰 ８８ １９􀆰 ４４ ０􀆰 ６２

０００００８􀆰 ｓｚ ３􀆰 ３０ ３􀆰 ４２ １３􀆰 ７４ ０􀆰 ３７

００００１２􀆰 ｓｚ ６􀆰 ５０ ２􀆰 ６９ １６􀆰 ４８ １􀆰 ２０

００００２１􀆰 ｓｚ ７􀆰 ６４ ２􀆰 ９０ １８􀆰 ６９ ２􀆰 ４４

００００２５􀆰 ｓｚ １３􀆰 ０４ １３􀆰 ８２ ７０􀆰 ３４ １􀆰 ７０

００００２７􀆰 ｓｚ ６􀆰 ０３ ２􀆰 ５４ １７􀆰 ６０ ２􀆰 ７７

００００２８􀆰 ｓｚ ３５􀆰 ３３ ２１􀆰 ９０ ９３􀆰 １６ ３􀆰 ９５

００００３１􀆰 ｓｚ ７􀆰 １４ ３􀆰 ９２ ２３􀆰 １７ ０􀆰 ９１

０００５１９􀆰 ｓｚ ８􀆰 ６０ ４􀆰 ３４ １９􀆰 ２０ １􀆰 ５５

０００５３８􀆰 ｓｚ ４５􀆰 ０４ ２８􀆰 ２９ １１８􀆰 ４５ ４􀆰 ２４

０００５５３􀆰 ｓｚ ９􀆰 １０ ４􀆰 ２０ ２１􀆰 ３３ １􀆰 ００

６００６０６􀆰 ｓｓ ７􀆰 ７４ ４􀆰 ６３ ４１􀆰 １５ １􀆰 ８９

６００６３７􀆰 ｓｓ １２􀆰 ７６ ９􀆰 ９２ ５９􀆰 ４１ １􀆰 ９５

６００６６０􀆰 ｓｓ １２􀆰 ０８ ６􀆰 ５８ ３０􀆰 ００ ２􀆰 ２６

６００６６３􀆰 ｓｓ １０􀆰 ６７ ５􀆰 ９４ ３３􀆰 ３４ １􀆰 ４２

６００６７４􀆰 ｓｓ ５􀆰 ５８ ３􀆰 ２２ １５􀆰 ７８ ０􀆰 ３８

６００６９０􀆰 ｓｓ ７􀆰 ２３ ４􀆰 ８５ ２２􀆰 ８７ ０􀆰 ８４

６００８０９􀆰 ｓｓ ２３􀆰 ７５ １４􀆰 ４４ ６７􀆰 １１ ２􀆰 ８０

６００８３７􀆰 ｓｓ １２􀆰 ５２ ６􀆰 ２９ ３３􀆰 ２２ １􀆰 ４２

ＨＳ３００ ２ ９０９􀆰 ６６ ９８８􀆰 ８８ ８１８􀆰 ０３ ５ ８７７􀆰 ２０

在实际金融交易场景中， 交易次数不应过于频

繁， 也不该间隔太久， 许多研究表明以两周 （约 １０
个交易日） 为交易周期对个人投资者而言是比较合

理 的 （ Ｍｏｕｓａｖｉ 等， ２０１４［４１］； Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ，
２０１９［３３］）。 结合已有文献和实际情况， 本研究以两周

（１０ 个交易日） 为一个交易周期 Ｔ， 并按照交易周期

Ｔ 对样本数据进行划分。 最终训练集数据包含了 ２５５
个交易周期， 测试集数据包含了 ８５ 个交易周期。 由

于数据选择的范围可能会影响最后实验结果， 故我们

采用了一种多周期重叠式的投资组合交易训练方式，
以便每次训练都能够包含最新的市场数据， 提升模型

９３
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训练的效率。 我们设置训练窗口大小为一周 （５ 个交

易日）， 训练窗口将在每次交易决策后向后逐步移

动。 本研究的实验结果均是基于以交易周期 Ｔ 划分

的数据集来模拟市场交易所获得。
（二） 投资组合优化的绩效结果对比

参考相关实证研究 （Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ， ２０１７［３２］；
Ｐａｉｖａ 等， ２０１９［１］ ）， 我们分别对交易成本为 ０ｂｐｓ、
０􀆰 ０５ ｂｐｓ 及 ０􀆰 １０ ｂｐｓ 的情况进行了仿真， 并展示了最

终的投资组合优化结果， 这也符合我国股票市场的交

易费用管理规范。 本研究中的交易成本只考虑了佣金。
表 ２ 至表 ５ 展示了 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓ－Ａ－Ｒ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋

Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） （Ｓ－Ａ－Ｒ－ＳＬ）、 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｃ－Ａ－Ｒ）、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ－ｌｏｓｓ） （Ｃ－Ａ－Ｒ－
ＳＬ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓ－Ａ－Ｄ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ－ｌｏｓｓ） （Ｓ－Ａ－Ｄ－ＳＬ）、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｃ－Ａ－
Ｄ） 和 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） （Ｃ－Ａ－Ｄ－ＳＬ） 模

型对投资组合进行优化之后的金融绩效结果对比， 为

了使表更简洁， 我们分别采用了各个模型的简称。 其

中， 表 ２ 表示无交易成本， 表 ３ 表示交易成本为 ０􀆰 ０５ｂｐｓ
的情况， 表 ４ 表示交易成本为 ０􀆰 １ｂｐｓ 的情况。 面板 Ａ、
Ｂ 和 Ｃ 分别描述了以交易周期 Ｔ 为单位， 优化后的投

资组合的收益特征、 风险特征和风险－收益特征。

表 ２ 无交易成本的投资组合绩效特征

Ｓ－Ａ－Ｒ Ｓ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｒ Ｃ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｓ－Ａ－Ｄ Ｓ－Ａ－Ｄ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｄ Ｃ－Ａ－Ｄ－ＳＬ

Ａ
Ｍｅａｎ ｒｅｔｕｒｎ ０􀆰 ０３１ ５８ ０􀆰 ０４５ ４４ ０􀆰 ０４２ ７４ ０􀆰 ０４６ ５７ ０􀆰 ０３４ ９８ ０􀆰 ０３６ ４７ ０􀆰 ０３３ ７３ ０􀆰 ０３６ ６８

Ｃｕｍｕｌａｔｉｖｅ ｒｅｔｕｒｎ １０􀆰 ５０７ １０ １２􀆰 ０２１ ３１ １５􀆰 ５８７ ０１ １８􀆰 ５０１ ０３ ４􀆰 １４４ ６４ ４􀆰 ４２３ ６５ ８􀆰 ０４９ ５９ １４􀆰 ２４０ ５１

Ｂ

１－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 ０６５ ００ ０􀆰 ０５４ ６０ ０􀆰 ０１６ ６０ ０􀆰 ０３２ ６６ ０􀆰 ２５７ ００ ０􀆰 ２６６ ００ ０􀆰 ０３４ ５０ ０􀆰 ０３２ ００

１－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 ０１７ ４０ ０􀆰 ０４６ ４０ ０􀆰 ０５３ ６５ ０􀆰 ０４８ ８０ ０􀆰 ０５０ １５ ０􀆰 ０５３ ７０ ０􀆰 ０４３ ６５ ０􀆰 ０１１ ６０

５－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 ０６８ ００ ０􀆰 ９４１ ００ ０􀆰 ０４６ ７０ ０􀆰 ０４４ ００ ０􀆰 ０５４􀆰 ００ ０􀆰 ０５４ ００ ０􀆰 ０１８ ５０ ０􀆰 ０１５ ２０

５－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 １２４ ４０ ０􀆰 ２３２ ００ ０􀆰 １２６ ８３ ０􀆰 ０８７ ００ ０􀆰 ２５０ ７５ ０􀆰 ２６８ ５０ ０􀆰 ２１８ ２５ ０􀆰 ０５８ ００

Ｍａｘｉｍｕｍ ｄｒａｗｄｏｗｎ １􀆰 ７１２ ８７ １􀆰 ５９１ ９２ ２􀆰 ００３ ３６ １􀆰 ７９５ ４５ ２􀆰 ４３２ １３ ２􀆰 ２４５ ７８ １􀆰 ４６４ ３５ １􀆰 ７５２ ７３

Ｃ

Ｓｔａｎｄａｒｄ ｄｅｖｉａｔｉｏｎ ０􀆰 ０７１ ３５ ０􀆰 １７９ ７０ ０􀆰 １３６ ６４ ０􀆰 １０２ ２１ ０􀆰 １６７ ７１ ０􀆰 １７９ ３５ ０􀆰 １２７ １５ ０􀆰 ０９３ １７

Ｓｈａｒｐｅ ｒａｔｉｏ ０􀆰 ４４２ ５９ ０􀆰 ２５２ ８５ ０􀆰 ３１２ ８０ ０􀆰 ４５５ ６３ ０􀆰 ２０８ ５６ ０􀆰 ２０３ ３５ ０􀆰 ２６５ ２７ ０􀆰 ３９３ ７３

Ｓｏｒｔｉｎｏ ｒａｔｉｏ ０􀆰 ６８２ ５２ ０􀆰 ５０６ １８ ０􀆰 ５６４ ２２ ０􀆰 ９９９ ９５ ０􀆰 ３２７ ７３ ０􀆰 ３１９ ０４ ０􀆰 ５１９ ２０ ０􀆰 ８３２ ２８

表 ３ 含交易成本的投资组合绩效特征 （０􀆰 ０５ｂｐｓ）

Ｓ－Ａ－Ｒ Ｓ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｒ Ｃ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｓ－Ａ－Ｄ Ｓ－Ａ－Ｄ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｄ Ｃ－Ａ－Ｄ－ＳＬ

Ａ
Ｍｅａｎ ｒｅｔｕｒｎ ０􀆰 ０３７ ６８ ０􀆰 ０２６ １３ ０􀆰 ０４９ ０２ ０􀆰 ０５２ ０７ ０􀆰 ０２９ ７８ ０􀆰 ０３２ １４ ０􀆰 ０２４ ５２ ０􀆰 ０２８ ７２

Ｃｕｍｕｌａｔｉｖｅ ｒｅｔｕｒｎ ６􀆰 ０６０ ５４ ６􀆰 ２０３ ４４ １１􀆰 ０５５ ２０ １５􀆰 ８０６ ３８ １􀆰 ３２８ ９５ １􀆰 ３５３ ６２ ３􀆰 ０８４ ５１ ６􀆰 ５９８ ７０

Ｂ

１－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 ０６０ ００ ０􀆰 ０５５ ００ ０􀆰 ２６８ ００ ０􀆰 ２６２ ００ ０􀆰 ２６８ ００ ０􀆰 ２６８ ００ ０􀆰 ０３９ ４２ ０􀆰 ０３８ ００

１－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 ２０６ ５０ ０􀆰 ４６３ ５０ ０􀆰 ２５４ ５０ ０􀆰 １１５ ００ ０􀆰 ５１３ ５０ ０􀆰 ５４４ ５０ ０􀆰 ４２４ ５０ ０􀆰 １２２ ５０

５－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 ００９ ００ ０􀆰 ９４１ ００ ０􀆰 ０６８ ００ ０􀆰 ０３５ ００ ０􀆰 ０２６ ００ ０􀆰 ０１１ ００ ０􀆰 ０７９ ００ ０􀆰 ０７７ ００

５－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 ２３１ ７５ ０􀆰 ２５０ ００ ０􀆰 ２７２ ５０ ０􀆰 １０３ ２５ ０􀆰 ２５６ ７５ ０􀆰 ２７２ ２５ ０􀆰 ２１２ ２５ ０􀆰 ０６１ ２５

Ｍａｘｉｍｕｍ ｄｒａｗｄｏｗｎ １􀆰 ５９４ ０５ １􀆰 ６７６ ３３ １􀆰 ９４６ ８４ １􀆰 ８１１ ３７ ２􀆰 ６４２ ２８ ２􀆰 ４４９ ７６ １􀆰 ４５５ ５０ ３􀆰 １０５ ８８

Ｃ

Ｓｔａｎｄａｒｄ ｄｅｖｉａｔｉｏｎ ０􀆰 １７５ ３１ ０􀆰 ０７３ ９３ ０􀆰 １３５ ５７ ０􀆰 １２２ ９５ ０􀆰 １８８ ５３ ０􀆰 １９９ ７１ ０􀆰 １２９ ２５ ０􀆰 ０９６ ７０

Ｓｈａｒｐｅ ｒａｔｉｏ ０􀆰 ２１４ ９５ ０􀆰 ３５３ ４４ ０􀆰 ３６１ ６１ ０􀆰 ４２３ ５１ ０􀆰 １５７ ９４ ０􀆰 １６０ ９４ ０􀆰 １８９ ６９ ０􀆰 ２９６ ９７

Ｓｏｒｔｉｎｏ ｒａｔｉｏ ０􀆰 ４０８ ２６ ０􀆰 ７１１ １４ ０􀆰 ６７３ ０３ ０􀆰 ９０５ ８２ ０􀆰 ２３３ ２８ ０􀆰 ２３９ ８７ ０􀆰 ３４０ ６８ ０􀆰 ５２９ ２６

０４
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表 ４ 含交易成本的投资组合绩效特征 （０􀆰 １ｂｐｓ）

Ｓ－Ａ－Ｒ Ｓ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｒ Ｃ－Ａ－Ｒ－ＳＬ Ｓ－Ａ－Ｄ Ｓ－Ａ－Ｄ－ＳＬ Ｃ－Ａ－Ｄ Ｃ－Ａ－Ｄ－ＳＬ

Ａ
Ｍｅａｎ ｒｅｔｕｒｎ ０􀆰 ０３４ ７５ ０􀆰 ０２５ ２０ ０􀆰 ０３１ ４７ ０􀆰 ０３３ ８８ ０􀆰 ０２４ ５５ ０􀆰 ０２８ ０６ ０􀆰 ０２３ ９４ ０􀆰 ０２８ ００

Ｃｕｍｕｌａｔｉｖｅ ｒｅｔｕｒｎ ４􀆰 ３０２ ９７ ５􀆰 ６６１ ３７ ４􀆰 ６７４ １８ ７􀆰 ４１６ ３９ ０􀆰 ４３１ ０５ ０􀆰 ５５５ ８３ ２􀆰 ９２９ ９８ ６􀆰 ０６９ ５５

Ｂ

１－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 １０９ ８７ ０􀆰 １０５ ００ ０􀆰 ２２７ ００ ０􀆰 ２２２ ３０ ０􀆰 ２２７ ００ ０􀆰 ２２７ ００ ０􀆰 １２０ ００ ０􀆰 １２０ ００

１－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 ４４１ ００ ０􀆰 １８７ ００ ０􀆰 ５１８ ５０ ０􀆰 ４７４ ５０ ０􀆰 ４９４ ００ ０􀆰 ５２５ ００ ０􀆰 ３８６ ００ ０􀆰 ０６７ ００

５－ｐｅｒｃｅｎｔＶａＲ ０􀆰 ９２２ ００ ０􀆰 ０６４ ００ ０􀆰 ０２１ ００ ０􀆰 ０１４ ００ ０􀆰 ０３１ ００ ０􀆰 ０３２ ００ ０􀆰 ２１２ ００ ０􀆰 ２１２ ００

５－ｐｅｒｃｅｎｔＣＶａＲ ０􀆰 ２２０ ５０ ０􀆰 ０９３ ５０ ０􀆰 ２５９ ２５ ０􀆰 ２３７ ２５ ０􀆰 ２４７ ００ ０􀆰 ２６２ ５０ ０􀆰 １９３ ００ ０􀆰 ０３３ ５０

Ｍａｘｉｍｕｍ ｄｒａｗｄｏｗｎ １􀆰 ６１２ ８０ １􀆰 ７０８ １３ ２􀆰 ４８４ ８５ １􀆰 ９６８ ６７ ２􀆰 ６８０ ３３ ２􀆰 ４８１ ９３ １􀆰 ５３０ ６５ ２􀆰 ０７４ ４７

Ｃ

Ｓｔａｎｄａｒｄ ｄｅｖｉａｔｉｏｎ ０􀆰 １７８ ８９ ０􀆰 ０７４ ０４ ０􀆰 １４４ ４５ ０􀆰 ０９１ ３６ ０􀆰 １９０ ５９ ０􀆰 ２０２ ５０ ０􀆰 １２７ ５４ ０􀆰 １９６ ２１

Ｓｈａｒｐｅ ｒａｔｉｏ ０􀆰 １９４ ２７ ０􀆰 ３４０ ３６ ０􀆰 ２１７ ８７ ０􀆰 ３７１ ９４ ０􀆰 １２８ ８３ ０􀆰 １３８ ５６ ０􀆰 １８７ ７２ ０􀆰 ２８６ ８５

Ｓｏｒｔｉｎｏ ｒａｔｉｏ ０􀆰 ３７５ ５１ ０􀆰 ６８３ １１ ０􀆰 ３４８ ０４ ０􀆰 ８５２ ９０ ０􀆰 １８５ ９９ ０􀆰 ２０２ ５１ ０􀆰 ３３０ ４０ ０􀆰 ４９８ ６２

收益特征： 在表 ２ 的面板 Ａ 中， 我们可以发现，
相比于其他的基准模型， 以卡玛为目标函数且带有动

态止损机制的 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化

后的投资组合实现了最高平均收益率 ０􀆰 ０４６ ５７ 和累

计收益率 １８􀆰 ５０１ ０３。 当考虑了交易成本 ０􀆰 ０５ ｂｐｓ 之

后， 如表 ３ 的面板 Ａ 所示， Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 模型依然保持着最优的平均收益率 （０􀆰 ０５２ ０７）
和累计收益率 （１５􀆰 ８０６ ３８）。 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型的

平均收益率和累计收益率均位居第二， 分别为 ０􀆰 ０４９ ０２
和 １１􀆰 ０５５ ２０。 当考虑了交易成本 ０􀆰 １ｂｐｓ 之后， 如表

４ 的面板 Ａ 所示， 在累计收益率方面， Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋
ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型实现了最高值 ７􀆰 ４１６ ３９， 其次

是 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）。 在交易周期内的平

均收益率方面， Ｓｈａｒｐｅ ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型实现了最高值

（０􀆰 ０３４ ７５）， 然后是 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模

型 （０􀆰 ０３３ ８８）。
风险特征： 在表 ２ 至表 ４ 的面板 Ｂ 中， 可以观察

到与风险特征对应的风险价值 （ Ｖａｌｕｅ ａｔ Ｒｉｓｋ，
ＶＡＲ）、 条件风险价值 （ Ｃｏｎｄｉｔｉｏｎａｌ Ｖａｌｕｅ ａｔ Ｒｉｓｋ，
ＣＶａＲ） 及最大回撤率 （Ｍａｘｉｍｕｍ ｄｒａｗｄｏｗｎ）。 当交

易成本为 ０ｂｐｓ 时， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模

型交易后的投资组合在 ５％置信水平上 ＶＡＲ 和 ＣＶＡＲ
都实现了最低 值， 分 别 为 ０􀆰 ０１５ ２０ 和 ０􀆰 ０５８ ００。
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ 和 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型交易后的投资

组合分别实现了最低的 １％ ＶＡＲ （０􀆰 ０１６ ６０） 和 １％
ＣＶＡＲ （ ０􀆰 ０１７ ４０ ）。 当 交 易 成 本 为 ０􀆰 ０５ｂｐｓ 时，
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型交易后的投资组合

实现了最低的 １％ ＶＡＲ （０􀆰 ０３８ ００） 和 ５％ ＣＶＡＲ
（０􀆰 ０６１ ２５）， Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型在

５％置信水平上 ＣＶＡＲ 实现了最低值 ０􀆰 ０１１ ００， 此外，

Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型也实现了比较低的

１％ ＣＶＡＲ （０􀆰 ０１１ ５０） 和 ５％ＶＡＲ （０􀆰 ０３５ ００）。 当

交易成本增加至 ０􀆰 １ｂｐｓ 时， Ｓｈａｒｐｅ ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 模 型 实 现 了 最 低 的 １％ ＶＡＲ （ ０􀆰 １０５ ００ ），
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型实现了最低的 ５％
ＶＡＲ （０􀆰 ０１４ ００）， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模

型实现了最低的 １％ＣＶＡＲ （０􀆰 ０６７ ００） 和 ５％ＣＶＡＲ
（０􀆰 ０３３ ５０）。 最大回撤率指的是某一段时期内投资组

合的收益率从最高点开始回落到最低点的幅度， 描述

的是投资者可能面临的最大损失。 在最大回撤率方

面， 我们发现， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ 模型优化后的投资

组合在不同的交易成本情况下， 均实现了最低的最大

回撤率。 通过以上分析， 我们并没有发现在投资组合

风险维度表现最好且稳定的模型。
风险－收益特征： 在表 ２ 至表 ４ 的面板 Ｃ 中， 我

们讨论了基于各个模型交易之后的投资组合相应的风

险－收益情况。 具体来讲， 在标准差方面， 当无交易

成本时， Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型实现了最低值 ０􀆰 ０７１ ３５，
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型紧随其后， 标准差

为 ０􀆰 ０９３ １７， 然后是 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模

型 （ ０􀆰 １０２ ２１）。 当交易成本增加至 ０􀆰 ０５ｂｐｓ 时，
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 表现最好， 标准差仅为

０􀆰 ０７３ ９３， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型紧随其

后， 标准差为 ０􀆰 ０９６ ７０。 当交易成本为 ０􀆰 １ｂｐｓ 时，
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化的投资组合实

现了最低的标准差值 ０􀆰 ０７４ ０４， 其次是 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋
ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型 （０􀆰 ０９１ ３６）。 在夏普比率方

面， 无论是否考虑交易成本， 我们可以发现， Ｃａｌｍａｒ＋
Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化的投资组合均实现了最

优的夏普比率， 分别为 ０􀆰 ４５５ ６３ （无交易成本）、
１４
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０􀆰 ４２３ ５１ （０􀆰 ０５ｂｐｓ）、 ０􀆰 ３７１ ９４ （０􀆰 １ｂｐｓ）。 在索提诺

比率方面， 我们依然可以发现， 在不同的交易成本情

况下， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化的投资

组合依然实现了最优值， 分别为 ０􀆰 ９９９ ９５ （无交易成

本）、 ０􀆰 ９０５ ８２ （ ０􀆰 ０５ｂｐｓ） 和 ０􀆰 ８５２ ９０ （ ０􀆰 １ｂｐｓ）。
而 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型在无交易成本

时位居第二 （ ０􀆰 ８３２ ２８）， Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 在 ０􀆰 ０５ 交易成本时位居第二 （０􀆰 ７１１ １４）。

根据以上讨论和分析， 我们发现， 在投资组合的

收益特征、 风险特征及年度收益－风险特征方面， 加

入动态止损机制的交易模型 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ）、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 的综合表现

要优于未加入该机制的 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋ＤＤＰＧ、 Ｃａｌｍａｒ ＋
Ａ＋ＲＲＬ、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ 模型。 此

外， 以卡玛比率为目标函数的模型 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化

后的投资组合的综合表现优于以夏普比率为目标函数

的模型 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）。 其中， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型

优化后的投资组合的综合表现优于其他基准模型。
（三） 投资组合优化结果可视化

为了更加直观地比较各个模型对投资组合的优化

效果， 我们接着对 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ），
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）， Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ）， Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 这四种综合表现

更优的模型在样本测试集期间 （２０１５ 年 ９ 月 １６ 日至

２０１９ 年 ３ 月 １３ 日） 优化后的投资组合的累计收益率

进行了可视化展示。 首先， 我们对不同的目标函数的

优化模型对应的投资组合的累计收益率 （０ｂｐｓ） 进

行了纵向对比。 从图 ３ 可以看出， 加入了动态止损机

制的投资组合优化方法确实比不加入该机制的方法实

现了更高的累计收益率， 而且无论是否加入动态止损

机制， 无论如何设置目标函数， 各个模型优化的投资

组合所实现的累计收益率始终高于沪深 ３００ 指数

ＨＳ３００ 的累计收益率， 也就是中国股票市场的基本水

平 （黄东宾等， ２０１７［４２］； 曾志平等， ２０１７［２８］）。 图 ４
展现了无交易成本时每个模型对应的累计收益率。 显

然， 在四个模型之中， Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
模型具有更高的累计收益率， 最终的累计收益率约达

到了 １８􀆰 ５０１ ０３。 位居第二的是 Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型， 累计收益率为 １５􀆰 ５８７ ０１。 然后是

Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型 （１５􀆰 ５８７ ０１） 和

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型 （１０􀆰 ５０７ １０）。 此

外， 我们还需要进一步观察不同模型在不同交易成本

水平下的投资组合优化结果。
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图 ３　 无交易成本时不同目标函数对应的累计收益对比

２４
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图 ４　 无交易成本时的累计收益

　 　 我们接着分别描绘了交易成本为 ０􀆰 ０５ｂｐｓ 和 ０􀆰 １０
ｂｐｓ 的各个交易策略所对应的投资组合的交易后的累计

收益率， 结果如图 ５ 和图 ６ 所示。 显然， 与无交易成

本相比， 各个模型交易后的投资组合的累计收益率都

有下降的趋势。 当交易成本为 ０􀆰 ０５ ｂｐｓ 时， Ｃａｌｍａｒ＋
Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型依然实现了最大的投资组合

最终累计收益率 （ １５􀆰 ８０６ ３８）； Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型对应的投资组合累计收益率位居第二

（６􀆰 ５９８ ７０）， 然后是 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型

（６􀆰 ２０３ ４４）。 当交易成本为 ０􀆰 １ ｂｐｓ 时， Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋
ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型交易后的投资组合的最终累计收

益率 （７􀆰 ４１６ ３９） 依然大于其他模型， Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋
ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型对应的投资组合累计收益率

位居第二 （ ６􀆰 ０６９ ５５ ）。 接 着 是 Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型 （５􀆰 ６６１ ３７）。
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图 ５　 含交易成本时的累计收益 （０􀆰 ０５ｂｐｓ）

通过将不同的模型优化后的投资组合的累计收益

率进行可视化对比， 容易发现， 无论是否考虑交易成

本， 以卡玛比率为目标函数且加入了动态止损机制的
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图 ６　 含交易成本时的累计收益 （０􀆰 １ｂｐｓ）

投资组合优化模型 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 均实现

了较优的结果， 实现了投资组合交易的收益最大化。
需要说明的是， 本研究参考了 Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ

（２０１７） ［３２］ 的研究， 该研究所采用的投资组合优化

模型可以简写 Ｃａｌｍａｒ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）， 我们在该

模型的基础之上进行了改进和拓展。 与已有研究［３２］

相比， 本研究中的投资组合优化模型 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ ＋
ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 将体制转换模型与循环强化学习

方法相结合， 可以在不同的市场环境状态下选择不

同的神经网络权重来应对市场风格的变化， 此外本

研究还设计了投资组合内部资产与外部资产池进行

动态交易场景来实时更替投资组合的资产构成和投

资配置比例。 由此我们将本研究中综合表现最好的

模型 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 与 Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ
（２０１７） ［３２］ 提出的投资组合优化模型 Ｃａｌｍａｒ ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 进行了累计收益率的可视化比较。 如图

７ 所示， Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化后的
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图 ７　 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 与 Ｃａｌｍａｒ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） （０ｂｐｓ） 对比
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投资组合所实现的最终累计收益率 （１８􀆰 ５０１ ０３） 高

于 Ｃａｌｍａｒ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型对应的投资组合最

终累计收益率 （１０􀆰 ４４２ ８９）。
由此我们想要验证不同模型在对投资组合优化过

程中产生的交易信号频率如何， 因为交易信号的产生

频率关系着投资组合优化之后的金融绩效。 投资组合

包含了 ９ 只资产， 在动态交易情境下， 该投资组合中

始终有 ９ 个位置留给在相应周期 Ｔ 内符合目标函数最

大化的资产。 于是， 我们随机选取了三个位置， 它们

的交易信号如图 ８、 图 ９ 和图 １０ 所示。 从横向对比

来看， 在相同的目标函数条件下， 加入动态止损机制

的模型比没有动态止损机制的模型的交易信号产生的

频率稍微高一点。 而从纵向对比来看， 以卡玛比率为

目标函数的投资组合优化模型 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ）、 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋
ＲＲＬ 和 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ 产生的交易信号比以夏普比

率为目标函数的投资组合优化模型 Ｓｈａｒｐｅ ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ ＋
Ａ＋ＲＲＬ 和 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ 产生的相应交易信号频率

更低、 一致性更高。 这也能够说明我们在同一位置上

持有资产的时间更长， 从而在一定程度上降低了交易

成本对收益的影响。 这也进一步解释并验证了 Ｃａｌｍａｒ＋
Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型在动态交易情境下比其他模

型表现更好。
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图 ８　 交易信号 （位置一）

（四） 稳健性检验

基于前面的投资组合优化结果对比和可视化

分析， 可 以 看 出， 在 不 同 的 交 易 成 本 情 况 下，
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型的优化效果都较

为全面地、 显著地优于其他基准模型， 即 Ｃａｌｍａｒ＋
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图 ９　 交易信号 （位置二）
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图 １０　 交易信号 （位置三）

Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型的鲁棒性得到了验证。
为了对实验结果进行更加严谨的分析和检验， 我

们进一步对 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 、 Ｃａｌｍａｒ＋
Ａ＋ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ、 Ｓｈａｒｐｅ＋
Ａ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 和 Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 模型在周期收益率数据集上的差异性进行了

显著性检验。 首先， 我们对所有模型构建的投资

组合的每个交易周期的收益率数据集进行了正态

性检验。 如表 ５ 所示， Ｐ 值均为 ０􀆰 ００， 故拒绝这

些数据集服从正态分布的原假设。 因此， 我们选

择了非参数检验。 表 ６ 为 Ｋｒｕｓｋａｌ⁃Ｗａｌｌｉｓ 检验的结

果， 易得不同模型平均周期收益率分布的无差异

的非参数假设被拒绝。 由于 Ｋｒｕｓｋａｌ⁃Ｗａｌｌｉｓ 检验不

显示两两模型之间的差异关系， 于是我们采用了

Ｍａｎｎ⁃Ｗｈｉｔｎｅｙ 检验， 表 ７、 表 ８ 和表 ９ 分别展示了

４４
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无交易成本、 交易成本为 ０􀆰 ０５ｂｐｓ 和 ０􀆰 １ｂｐｓ 时各

个模型对应的交易周期收益率差异的显著性检验

结果。 从这些检验结果中可以看出， 在 ９５％甚至

９９％的置信水平上， Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

模型优化后的投资组合与 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 、 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ、 Ｓｈａｒｐｅ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 和 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化后

的投资组合在收益率上差异性显著。

表 ５ 投资组合周期收益率的正态性检验 （Ｐ⁃ｖａｌｕｅ）

Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃ
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

无交易成本 ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００

０􀆰 ０５ｂｐｓ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００

０􀆰 １ｂｐｓ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００ ０􀆰 ００

表 ６　 投资组合周期收益率的 Ｋｒｕｓｋａｌ⁃Ｗａｌｌｉｓ 检验 （Ｐ⁃ｖａｌｕｅ）

Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃ Ｐ⁃ｖａｌｕｅ

无交易成本 １􀆰 ２２ｅ－０２∗

交易成本 （０􀆰 ０５ｂｐｓ） １􀆰 ２２ｅ－０２∗

交易成本 （０􀆰 １ｂｐｓ） ６􀆰 ３８ｅ－０３∗∗

交易成本 （０􀆰 ５ｂｐｓ） １􀆰 ２３ｅ－０２∗

　 　 注： ∗为在 ０􀆰 ０５０ 的水平上显著， ∗∗为在 ０􀆰 ０１０ 的水平上显著。 下同。

表 ７ 无交易成本的投资组合周期收益率的 Ｍａｎｎ⁃Ｗｈｉｔｎｅｙ 检验 （Ｐ⁃ｖａｌｕｅ）

Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃ
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） １􀆰 ２４ｅ－０２∗ — —

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） ６􀆰 ８３ｅ－０３∗∗ ８􀆰 ２７ｅ－０３∗∗ －

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） ９􀆰 ５８ｅ－０３∗∗ １􀆰 １８ｅ－０２∗ １􀆰 ０３ｅ－０２∗

表 ８ 含交易成本 （０􀆰 ０５ｂｐｓ） 的投资组合周期收益率的 Ｍａｎｎ⁃Ｗｈｉｔｎｅｙ 检验 （Ｐ⁃ｖａｌｕｅ）

Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃ
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） １􀆰 ３７ｅ－０２∗ － －

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） ７􀆰 ４６ｅ－０３∗∗ ７􀆰 ８５ｅ－０３∗∗ －

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） １􀆰 ０６ｅ－０２∗ １􀆰 １４ｅ－０２∗ ９􀆰 ９７ｅ－０３∗∗

表 ９ 含交易成本 （０􀆰 １ｂｐｓ） 的投资组合周期收益率的 Ｍａｎｎ⁃Ｗｈｉｔｎｅｙ 检验 （Ｐ⁃ｖａｌｕｅ）

Ｃｈａｒａｃｔｅｒｉｓｔｉｃ
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ

（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）
Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）

Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） １􀆰 ３７ｅ－０２∗ － －

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） ２􀆰 ２１ｅ－０３∗∗ ２􀆰 ４５ｅ－０３∗∗ －

Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） ４􀆰 ０６ｅ－０３∗∗ ４􀆰 ６７ｅ－０３∗∗ ８􀆰 ６７ｅ－０３∗∗

五、 研究结论

本研究基于循环强化学习 ＲＲＬ 提出了一种智能

投资组合动态优化方法 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ），

该方法能够依据不同风险约束的目标函数来应对不

同的市场风格变化， 并根据当前市场的金融时间序

列信息， 通过投资组合内部资产与外部资产池动态

交易的形式， 来实时调整投资组合资产构成及资产

５４
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配置。 具体而言， 在每一个交易周期 Ｔ， 该方法都

会依据包含风险约束的目标函数和市场的实时变化

来从外部市场资产池中为投资组合动态挑选符合目

标函数的资产， 然后基于 ＲＲＬ 方法对投资组合的资

产权重进行配置并为每个资产生成相应的交易信

号， 从而基于这种动态交易的方式来优化投资组

合。 此外， 我们在动态交易之后加入了一个动态止

损机制， 当止损机制被触发， 交易将被停止， 然后

重新开始新一轮周期的投资组合优化。 本研究基于

中国股票市场数据进行了实证分析， 得出了以下几

个主要结论。
第一， 我们发现在交易成本和市场状况都发生变

化的情况下， 加入动态止损机制的投资组合优化模型

Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ ）、 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 和 Ｓｈａｒｐｅ＋
Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 在收益、 风险和风险－收益三个

维度的综合表现要优于未加入该机制的 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋
ＤＤＰＧ、 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ 和 Ｓｈａｒｐｅ＋
Ａ＋ＲＲＬ 模型。 这说明在投资组合优化过程中， 由于

市场环境的不断变化， 任何一种优化方法或者模型都

不能永久获益， 因此有必要加入与市场环境和资产信

息变化相适应的动态止损机制， 而本研究提出的动态

止损机制可以从一定程度上控制投资组合优化过程中

的风险。

第二， 研究发现， 以卡玛比率为目标函数的模型

Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ ）、 Ｃａｌｍａｒ ＋ Ａ ＋ ＤＤＰＧ
（Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型优化后的投资组合的综合表现优于

以夏普比率为目标函数的模型 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ）、 Ｓｈａｒｐｅ＋Ａ＋ＤＤＰＧ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）。 因此， 在投资

组合的优化中考虑下行风险约束比考虑总体风险更有

利于实现既定投资风险下的收益最大化。
第三， 无论是否考虑交易成本， 综合来看， 以卡

玛比率为目标函数且带有动态止损机制模型 Ｃａｌｍａｒ＋
Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 所优化的投资组合的各项金融指

标性能都显著优于其他基准模型所对应的投资组合。
这说明该模型可以适应不同的市场情况， 有效过滤市

场噪声并识别重要的交易信号， 进而帮助投资者获取

更高的收益。 而且 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型

在投资组合动态优化方面的有效性在新兴的中国股票

市场得到了充分的检验。
第四， 通过对比本研究提出的模型 Ｃａｌｍａｒ ＋Ａ＋

ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 和 Ａｌｍａｈｄｉ 和 Ｙａｎｇ 的研究 （２０１７）［３２］

所采用的模型 Ｃａｌｍａｒ＋ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ）， 在相同的数

据集和模型参数设定条件下， 研究发现 Ｃａｌｍａｒ＋Ａ＋
ＲＲＬ （Ｓｔｏｐ⁃ｌｏｓｓ） 模型实现了比 Ｃａｌｍａｒ＋ＲＲＬ （ Ｓｔｏｐ⁃
ｌｏｓｓ） 更高的投资组合最终累计收益率。 这说明了依

据市场环境变化和动态交易方式来选择投资组合的资

产构成并考虑风险约束因素的必要性。
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［摘　 要］ 管理者能力是指企业家在一定的资源约束条件下为企业创造收入的能力。 本文利用
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对企业价值的影响。 研究发现： 管理者能力能够提升企业价值， 但该结论只在良好的制度环境下成

立。 进一步分析发现， 制度环境的变迁效果在民营企业和市场化进程较高的地区更为显著。 上述研究

结果表明， 营造良好的制度环境对于引导管理者能力配置， 提升企业价值具有重要作用。 本文的研究

结论不仅丰富了我们对管理者能力的认识， 而且有助于理解转轨经济背景下制度环境建设的重要性。
［关键词］ 管理者能力　 制度环境　 企业价值

［中图分类号］ Ｆ８３２ Ｆ２７５　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２１） ０９－００４８－１１

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ ｒｅｆｅｒｓ ｔｏ ｔｈｅ ａｂｉｌｉｔｙ ｏｆ ｍａｎａｇｅｒｓ ｔｏ ｇｅｎｅｒａｔｅ ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｉｎｃｏｍｅ ｕｎｄｅｒ ｃｅｒｔａｉｎ
ｒｅｓｏｕｒｃｅ ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ􀆰 Ｗｅ ｅｘａｍｉｎｅ ｔｈｅ ｒｅｌａｔｉｏｎ ｂｅｔｗｅｅｎ ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ， ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ａｎｄ
ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｖａｌｕａｔｉｏｎ ｕｓｉｎｇ ｔｈｅ ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ ｃｈａｎｇｅ ｏｆ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ ｓｅｃｕｒｉｔｉｅｓ ｍａｒｋｅｔ ｉｎ ２００６􀆰 Ｗｅ ｆｉｎｄ ｔｈａｔ ｍａｎａｇｅｒｉａｌ
ａｂｉｌｉｔｙ ｄｏｅｓ ｅｎｈａｎｃｅ ｔｈｅ ｖａｌｕｅ ｏｆ ｔｈｅ ｆｉｒｍ， ｂｕｔ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ ｎｅｅｄｓ ａ ｇｏｏｄ ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ
ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ａｓ ａ ｐｒｅｃｏｎｄｉｔｉｏｎ􀆰 Ｗｅ ａｌｓｏ ｆｉｎｄ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ ｃｈａｎｇｅ ｉｓ ｍｏｒｅ ｐｒｏｎｏｕｎｃｅｄ ｉｎ ｐｒｉｖａｔｅ
ｆｉｒｍｓ ａｎｄ ａｒｅａｓ ｗｉｔｈ ｈｉｇｈｅｒ ｍａｒｋｅｔｉｚａｔｉｏｎ􀆰 Ｏｕｒ ｐａｐｅｒ ｓｈｏｗｓ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｅｓｔａｂｌｉｓｈｍｅｎｔ ｏｆ ａ ｇｏｏｄ ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ
ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ｐｌａｙｓ ａｎ ｉｍｐｏｒｔａｎｔ ｒｏｌｅ ｉｎ ｏｐｔｉｍｉｚｉｎｇ ｔｈｅ ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ｏｆ ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ ａｎｄ ｔｈｅｎ ｉｍｐｒｏｖｉｎｇ ｔｈｅ
ｖａｌｕｅ ｏｆ ｔｈｅ ｃｏｒｐｏｒａｔｉｏｎ􀆰 Ｔｈｉｓ ｓｔｕｄｙ ｎｏｔ ｏｎｌｙ ｅｎｒｉｃｈｅｓ ｏｕｒ ｕｎｄｅｒｓｔａｎｄｉｎｇ ｏｆ ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ ｂｕｔ ａｌｓｏ ｐｒｏｖｉｄｅ
ｎｅｗ ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｔｏ ｔｈｅ ｉｍｐｏｒｔａｎｃｅ ｏｆ ｂｕｉｌｄｉｎｇ ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔｓ ｉｎ ｔｈｅ ｃｏｎｔｅｘｔ ｏｆ ｔｒａｎｓｉｔｉｏｎａｌ ｅｃｏｎｏｍｉｅｓ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｍａｎａｇｅｒｉａｌ ａｂｉｌｉｔｙ　 Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ　 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ ｖａｌｕａｔｉｏｎ
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一、 引言

企业家在一定的资源约束条件下为企业创造收入

的能力被称之为管理者能力 （Ｄｅｍｅｒｊｉａｎ 等， ２０１２［１］ ）。
理论和实证研究都表明， 管理者能力的异质性对企业

的决策和绩效有着至关重要的影响 （Ｂｅｒｔｒａｎｄ 和 Ｓｃｈ⁃
ｏａｒ， ２００３［２］； 陈雪芩和郑宝红， ２０１８［３］ ）。 但是， 管

理者能力如何影响企业价值在学术界存在较大的争

议。 部分研究表明， 高能力的管理者对企业经营环境

的变化更加敏锐 （Ｇｕａｎ 等， ２０１８［４］； 张敦力和江新

峰， ２０１５［５］）， 因此高能力的管理者更加能够把握企

业投资机会 （Ｌｅｅ 等， ２０１８［６］ ）， 提高企业投资效率

（姚立杰等， ２０２０［７］ ）， 从而提高企业价值 （卜美文

和张俊民， ２０２１［８］）。 也有部分研究表明， 高能力的

管理者基于个人利益的考虑， 更有能力和动机表现出

机会主义行为 （Ｓｈｌｅｉｆｅｒ 和 Ｖｉｓｈｎｙ， １９８９［９］）， 如采取

保守的经营策略以降低企业的风险承担水平 （何威

风等， ２０１６［１０］） 和创新投入强度 （梁安琪和武晓芬，
２０２０［１１］）。

本文认为， 现有研究争议的根源在于尚未厘清什

么因素从根本上影响了管理者能力的作用。 其中，
Ｂａｕｍｏｌ （１９９０） ［１２］认为管理者能力之所以对经济活动

存在两种截然相反的影响， 是管理者能力在创新等生

产性活动和寻租等非生产性活动差异化配置的结果。
他进一步推断制度环境会显著地改变创新或寻租等活

动的经济效益， 从而影响管理者能力配置。 中国改革

开放以来的制度建设为验证 Ｂａｕｍｏｌ （１９９０） ［１２］ 的理

论假设提供了一个独特的研究场景。 首先， 中国经济

改革的目标是完成从计划经济向市场经济转型， 实现

以市 场 化 改 革 为 导 向 的 制 度 变 迁 （ 项 国 鹏 等，
２００９［１３］）。 这为本文识别制度环境在时间序列上的动

态演变对管理者能力配置的影响提供了一个观察维

度。 其次， 我国市场化改革在各地区的进程很不平衡

（樊纲等， ２００３［１４］ ）， 改革效果在国有企业和民营企

业之间也存在巨大差异。 这为本文识别制度环境在横

截面上的差异对管理者能力配置的影响提供了另一个

观察维度。 本文基于中国制度建设情景进一步探讨制

度环境是否影响管理者能力配置， 进而影响企业

价值。
本文以 ２００２—２００９ 年中国 Ａ 股上市公司为样本，

利用 ２００６ 年前后中国证券市场制度环境的变迁作为

外生性冲击事件， 对上述问题进行检验。 实证结果表

明， 管理者能力能够提升企业价值， 但管理者能力对

企业价值的提升作用在制度变迁前不显著， 在制度变

迁后才显著； ２００６ 年后资本市场的制度环境得到外

生性改善后， 管理者能力对企业价值的提升作用更加

明显。 上述研究结论表明， 良好的制度环境有助于引

导管理者能力更多地配置到生产性活动中， 从而为企

业创造更大的价值。 基于产权属性和市场化进程的分

组检验结果表明， 对制度环境感知更为敏锐的民营企

业和市场化进程较高的地区更容易识别出制度环境的

变化， 制度环境变迁的效果也更为显著。
本文的主要贡献如下： （１） 深化了对管理者能

力影响企业价值的认识， 并揭示了其中的作用机

制。 近年来管理者能力的相关研究成为学术前沿研

究热点， 并在企业投资、 融资以及公司治理等方面

进行了深入的研究 （陈雪芩和郑宝红， ２０１８［３］ ）。
本文的研究结论表明， 制度环境是影响管理者能力

配置， 进而影响企业价值的内在作用机制， 丰富了

管理者能力经济后果的研究。 （２） 加深了制度环境

影响经济主体决策行为的理解。 本文基于中国证券

市场制度环境变迁的外生性冲击事件， 分别在时间

序列上和横截面上识别出制度环境是管理者能力发

挥正向作用的重要前提， 为制度环境影响企业行为

提供了新的证据。 （３） 本文的研究结果表明良好的

制度环境是引导企业家充分发挥管理者能力的制度

保障， 为出台进一步完善保护企业家精神的政策文

件提供了实证依据。
本文其余部分的结果安排如下： 第二部分是制度

背景、 文献回顾和研究假设； 第三部分是研究设计；
第四部分是实证结果与分析； 第五部分是研究结论与

政策启示。

二、 制度背景、 文献回顾和研究假设

（一） 制度背景

中国股票市场作为新兴的证券市场， 其制度建设

经历了一个从薄弱到逐渐加强的历史实践过程 （游
家兴等， ２００７［１５］ ）。 自 １９９１ 年股票市场设立以来，
财政部、 证监会等职能部门就股票市场的制度建设出

台了一系列法律法规引导股票市场健康规范发展。 然

而， 我国股票市场是从计划经济向市场经济转轨过程

中逐渐建立并发展起来的， “政策市” 特征明显， 导

致上市公司重融资、 轻回报， 公司治理结构不完善的

现象严重。 如一些上市公司的兼并重组、 发行退市存
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在大量的政策性约束； 一些上市公司信息披露不及

时， 信息披露质量差； 由于历史遗留原因， 我国上市

公司更是长期存在 “不同股不同权不同价” 的股权

分置异象。 随着 ２００６ 年前后我国出台或完成的一系

列改革措施， 证券市场制度缺失的问题得到了大幅度

的改善。
首先， ２００６ 年 ９ 月 １ 日 《上市公司收购管理办

法》 正式实施， 与同年完成的股权分置改革共同激

活了上市公司控制权市场。 控制权市场的形成能够促

进资源与人才的有效结合， 有助于职业经理人市场的

成熟， 能力低下的管理者面临被替换的风险和声誉的

损失， 而收购规则的完善和股份的流通给管理者能力

的发挥创造了更大的空间。 与此同时， ２００６ 年 ２ 月

１５ 日财政部颁布了新的 《企业会计准则》， 年末证监

会通过了 《上市公司信息披露管理办法》， 这两个行

政法规统一了上市公司会计报表的统计口径和披露标

准， 并在 ２００７ 年起正式实施。 随着会计信息质量和

信息披露透明度的提高， 市场和监管层对管理者的监

督作用得以进一步增强， 压缩了管理者操纵业绩和粉

饰报表的空间， 使得管理者能力影响业绩的作用更为

突出， 激励了管理者才能的发挥。 此外， ２００６ 年 １２
月 ２９ 日全国人大常委会通过物权法草案， 把产权保

护确定为一项基本经济制度。 ２００７ 年 ３ 月 １６ 日物权

法正式通过并于当年 １０ 月正式实施。 作为最大化自

身利益的理性人， 在产权保护缺失的情况下， 管理者

缺乏动机发挥自身的管理才能， 而明晰的产权界定和

良好的产权保护环境对管理者人身财富的安全感和幸

福感有着深远的影响， 从而能够有效激励管理者能力

的最优化资源配置， 提升企业的经营效率。 综上可

见， ２００６ 年前后多项正式制度的出台， 一方面能够

优化管理者这一重要人力资源在市场中的配置， 另

一方面能够激发管理者自身才能的发挥， 而上市公

司的管理者必然要改变自己的行为以适应新的制度

环境。 基于上述制度背景， 本文拟重点考察 ２００６
年中国证券市场制度环境的变迁这一外生性冲击对

优化管理者能力配置的影响， 进而对企业价值的

影响。
（二） 文献回顾与研究假设

Ｈａｍｂｒｉｃｋ 和 Ｍａｓｏｎ （１９８４） ［１６］ 的高阶理论认为，
高管团队的个人背景等异质性是其认知和价值观的基

础， 影响企业的战略决策、 组织行为和企业绩效。 在

一篇重要的文献中， Ｂｅｒｔｒａｎｄ 和 Ｓｃｈｏａｒ （２００３） ［２］ 通

过管理者的工作经历， 构建了管理者－企业的面板数

据， 发现管理者的异质性能够显著地解释企业的投资

行为、 融资决策、 治理结构和高管薪酬， 最终影响企

业绩效。 管理者能力是管理者异质性的核心特征， 检

验管理者能力如何影响企业财务决策成为理解管理者

异质性的关键。
近年来， 基于 Ｄｅｍｅｒｊｉａｎ 等 （２０１２） ［１］ 新开发的管

理者能力度量指标， 国内外学者分别在企业投资、 融

资以及经营管理等方面探讨了管理者能力所产生的经

济后果 （陈雪芩和郑宝红， ２０１８［３］ ）。 在企业投资方

面， 现有研究表明高能力的管理者更加能够把握企业

投资机会 （Ｌｅｅ 等， ２０１８［６］）， 提高企业投资效率 （姚
立杰等， ２０２０［７］）。 特别是在影响企业长期价值的创新

活动 （Ｃｈｅｎ 等， ２０１５［１７］； 姚立杰和周颖， ２０１８［１８］ ）
和并购决策 （Ｃｕｉ 和 Ｃｈｉ⁃Ｍｏｏｎ Ｌｅｕｎｇ， ２０２０［１９］ ） 中，
管理者能力的作用更为显著。 此外， 管理者能力还对

企业投资的羊群行为具有显著的抑制作用 （张敦力

和江新峰， ２０１５［５］）。 在企业融资方面， 高能力的管

理者 能 够 提 高 信 息 披 露 质 量 （ Ｄｅｍｅｒｊｉａｎ 等，
２０１３［２０］）， 从而使得企业的信息更快地融入股票价格

（李秉成和郑珊珊， ２０１９［２１］ ）， 提高企业的信用评级

（Ｃｏｒｎ⁃ａｇｇｉａ 等， ２０１７［２２］）， 也使得企业能够获得更多

的商业信用 （何威风和刘巍， ２０１８［２３］）。 在企业经营

管理方面， 高能力的管理者在信息的搜集、 处理和解

读方面具有较强的天赋， 更能针对企业经营环境的变

化提前做好准备并采取有效的应对措施， 因此能够显

著抑制企业的成本黏性 （张路等， ２０１９［２４］）， 提高内

部控制的质量 （沈烈和郭阳生， ２０１７［２５］）， 进而降低

内部控制的审计费用 （陈娇娇和桑凌， ２０１８［２６］； 何

威风和刘巍， ２０１５［２７］）。 同时， 凭借对企业信息的掌

握和了解， 高能力的管理者能够更好地进行税务筹

划， 降低企业税负 （Ｋｏｅｓｔｅｒ 等， ２０１６［２８］ ） 和股东股

利个人所得税 （Ｇｕａｎ 等， ２０１８［４］ ）。 上述研究共同

表明， 高能力的管理者拥有较多的社会资源和良好的

学习能力， 同时具有较高的信息搜集与分析能力， 从

而能够把握企业和行业的发展动态， 整合内外部信息

以做出更精准的企业决策， 在企业投资、 融资以及经

营管理活动中都能够有效提升企业价值。 基于上述分

析， 本文提出假设 １。
Ｈ１： 管理者能力越强， 企业价值越高。
新制度经济学家 Ｎｏｒｔｈ （１９９０） ［２９］ 首先注意到了

制度对市场主体的影响， 他将制度定义为社会博弈的

０５
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规则， 并将制度划分为正式制度 （例如法律） 和非

正式制度 （例如风俗习惯）， 以及制度的执行。 Ａｃｅ⁃
ｍｏｇｌｕ 等 （２００５） ［３０］认为正式制度塑造了社会核心经

济要素的激励结构， 指引了市场参与主体的决策行

为， 进而对实物投资、 人力资本、 技术和生产组织方

法产生了深刻的影响。 ２０ 世纪 ９０ 年代末兴起的 “法
与金融学” 为正式制度如何影响市场参与者决策提

供了更加坚实的微观证据。 Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等 （１９９７［３１］；
２００２［３２］ ） 的一系列研究表明， 完善的法律制度能

够有效地保护投资者权利， 提高合同签订与执行效

率， 从而促进企业的投融资活动， 带动资本市场发

展。 在关于制度环境与管理者才能配置的一篇经典

文献中， Ｂａｕｍｏｌ （１９９０） ［１２］认为制度环境决定了管

理者能力的配置。 改善制度环境能够提高创新等生

产性活动的利润， 降低寻租等非生产性活动的回

报， 进而影响经济的长期增长水平。 中国自 １９７８
年改革开放以来所取得的举世瞩目的经济成就更是

正式制度对经济活动有着至关重要影响的最佳例

证。 樊纲等 （２０１１） ［３３］ 定量估计出市场化改革使得

中国全要素生产率提高了 ３９􀆰 ２％， 对经济增长的贡

献达到年均 １􀆰 ４５％。
聚焦于本文所研究的 ２００６ 年前后中国证券市场

制度变迁事件， 现有研究表明当年出台的相关政策显

著改善了我国证券市场的制度环境。 例如， 物权法草

案的通过显著提高了我国产权保护力度 （Ｂｅｒｋｏ⁃ｗｉｔｚ
等， ２０１５［３４］）； 股权分置改革的结束和 《上市公司收

购管理办法》 的实施激活了我国控制权市场 （陆瑶，
２０１０［３５］）； Ａ 股上市公司在新会计准则实施以后， 企

业的 财 务 报 告 质 量 有 了 明 显 提 高 （ 戴 文 涛 等，
２０１７［３６］）。 本文进一步分析认为， 制度环境的改善能

够显著抑制管理者的机会主义行为， 压缩管理者利用

合同契约漏洞的空间 （Ｃａｌｖｏ 等， ２０１９［３７］ ）， 从而引

导管理者能力更多地配置在创新等生产性活动当中提

升企业市场价值。 例如， 明晰的产权和良好的产权保

护制度能够增强管理者对自身财富的安全感和获得

感， 抑制其寻租行为而增强其生产性行为； 控制权市

场的形成有助于职业经理人竞争的优胜劣汰， 提高管

理者被替换的风险， 进而监督管理者更加努力提高企

业的长期价值； 会计信息质量和信息披露透明度的提

高， 压缩了管理者操纵业绩和粉饰报表的空间， 使得

管理者能力影响企业业绩的作用更为突出。 可见，
２００６ 年前后证券市场的制度变迁从不同的方面影响

了管理者能力的配置， 但总体而言， 制度环境的改善

确实能够让管理者将更多的精力投入到创新等生产性

活动 （Ｈｅｓａｒｚａｄｅｈ， ２０２０［３８］ ）， 从而提高企业市场价

值。 基于上述分析， 本文提出研究假设 ２。
Ｈ２： 制度环境的改善会增强管理者能力对企业

价值的提升作用。
我国制度环境除了在时间序列上动态演变外， 在

不同地区和企业也表现出横截面上的差异。 贺小刚和

李新春 （２００５） ［３９］研究发现， 中国市场化改革进展迅

速， 但各地区的市场化进程极不平衡。 中国各省份市

场化改革横截面上的差异为研究制度环境对企业财务

行为的影响提供了一个独特的研究样本。 雷光勇和刘

慧龙 （２００７） ［４０］实证发现企业所处地区的市场化水

平越高， 企业越倾向于发放更多的现金股利， 以此

来抑制大股东的掏空行为， 保护中小股东利益。 张

霖琳等 （２０１５） ［４１］发现， 晋升机制作为国企高管激

励的重要制度安排， 在市场化进程较高的地区被更

有效地执行。 事实上， 公司治理结构很大程度上内

生于公司所处的制度环境， 由制度环境改善所带来

的市场力量是公司治理结构动态调整的内生动因之

一 （夏立军和陈信元， ２００７［４２］ ）。 上述的研究表明，
市场化进程较高的地区市场力量更为强大， 对制度环

境的外生冲击的感知更为敏锐， 其所在地的企业更容

易改变企业行为。
我国所有制经济成分主要由国有经济和民营经济

构成。 国有企业和民营企业两大市场主体面临着不同

的制度环境， 也表现出不一样的决策行为。 相对国有

企业， 民营企业难以获得来自政府的信贷支持、 财政

补贴、 税收优惠等多种形式的政策倾斜。 在面对与国

有企业不对等的竞争中， 民营经济常常寻找社会资

本、 政治关联等非正式制度的支持。 罗党论和唐清泉

（２００９） ［４３］发现民营企业在缺乏一个好的制度环境时，
会通过政治关联等形式保护自身利益。 李文贵和余明

桂 （２０１７） ［４４］、 余明桂等 （２０１３） ［４５］ 通过分析国有

企业民营化和民营企业国有化两种产权属性转换的

行为， 发现产权保护制度是影响企业变更产权属性

的重要因素。 上述的研究表明， 民营企业由于缺乏

正式制度的保护， 会退而求其次寻求非正式制度的

支持。 那么， 当制度环境发生外生性冲击时， 民营

企业家应该更容易感知到制度环境的改进， 也更有

动机去改变其企业行为。 基于上述分析， 本文提出

研究假设 ３。
１５
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假设Ｈ３ａ： 相比国有企业而言， 制度环境的改善

效果在民营企业更为显著。
假设 Ｈ３ｂ： 相比市场化进程较低的地区， 制度

环境的改善效果在市场化进程较高的地区更为显著。

三、 研究设计

（一） 数据来源与样本选择

为了使研究样本在制度环境变迁前后较为平衡，
本文采用了 ２００２—２００９ 年中国 Ａ 股上市公司的面板

数据。 参照已有研究， 样本的筛选顺序如下： （１） 剔

除金融类上市公司； （２） 剔除总资产、 所有者权益

为负的样本； （３） 剔除 ２００２ 年及以后上市的公司；
（４） 剔除数据缺失的样本。 最终本文得到了 ７ ６７９ 个

观察值。 本文的公司财务数据来源于 ＣＳＭＡＲ 数据

库。 为了避免极端值的影响， 本文对所有的连续变量

进行了上下 １％分位的缩尾处理。 本文的数据处理和

模型回归全部采用 Ｓｔａｔａ１５􀆰 ０ 计量软件分析。
（二） 模型设定和主要变量的定义

为了检验研究假设 Ｈ１， 本文建立了模型 （１）：

Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑｉ，ｔ＝ａ０＋ａ１ＭＡｓｃｏｒｅｉ，ｔ＋ａ２Ｌｅｖｉ，ｔ
＋ａ３ＲＯＡｉ，ｔ＋ａ４Ｔｏｐ１ｉ，ｔ＋ａ５Ｉｎｖｅｓｔｉ，ｔ
＋ａ６Ａｇｅｉ，ｔ＋ａ７Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋ ∑Ｆｉｒｍ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ （１）

为了检验研究假设Ｈ２和Ｈ３， 本文建立了模型 （２）：

Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑｉ，ｔ ＝ａ０＋ａ１Ｒｅｆｏｒｍｉ，ｔ＋ａ２Ｌｅｖｉ，ｔ＋ａ３ＲＯＡｉ，ｔ

＋ａ４Ｔｏｐ１ｉ，ｔ＋ａ５Ｉｎｖｅｓｔｉ，ｔ＋ａ６Ａｇｅｉ，ｔ
＋ａ７Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋∑Ｆｉｒｍ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ εｉ，ｔ

（２）

模型 （１） 和模型 （２） 的被解释变量为 Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ
Ｑ， 衡量企业的市场价值。 根据国内学者普遍使用的

计算方法 （夏立军和方秩强， ２００５［４６］ ）， Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ ＝
（每股价格×流通股份数＋每股净资产×非流通股份数＋
负债账面价值） ／总资产。

核心被解释变量之一是 ＭＡｓｃｏｒｅ， 表示管理者能

力。 本文借鉴 Ｄｅｍｅｒｊｉａｎ 等 （２０１２） ［１］ 的方法度量管

理者能力， 并根据中美会计准则差异进行改进。 具体

而言， 本文分两阶段计算出管理者能力。 第一阶段，
使用数据包络分析方法 （ＤＥＡ） 分行业计算各公司

的经营效率。 ＤＥＡ 的核心思想是在短期生产要素投

入不变的情况下最大化产出。

Ｍａｘ
φ

θ＝ Ｓａｌｅ
φ１ＣｏＧＳ＋φ２ＳＧ＆Ａ＋φ３ＰＰＥ＋φ４ＩＡ

（３）

在第一阶段， 本文采用模型 （３） 使用 ＤＥＡ 方

法计算公司的经营效率。 其中， θ 表示企业的经营效

率； Ｓａｌｅ 表示企业主营业务收入； ＣｏＧＳ 表示企业主

营业务成本； ＳＧ＆Ａ 表示企业销售和管理费用之和；
ＰＰＥ 表示企业的固定资产净值； ＬＡ 表示企业的无形

资产净值。

θ＝αｏ＋ｂ１Ｓｉｚｅ＋ｂ２ＭａｒＳ＋ｂ３ＦＣＦ＋ｂ４Ａｇｅ＋ｂ５Ｓｔａｔｅ

＋ｂ６Ｄｉｖｅｒｓ＋ ∑ｙｅａｒ ＋ ε （４）

在第二阶段， 本文采用模型 （４） 利用 Ｔｏｂｉｔ 回
归分行业计算管理者能力。 其中， θ 为第一阶段计算

出的企业经营效率； Ｓｉｚｅ 表示企业规模； ＭａｒＳ 表示

企业市场占有率； ＦＣＦ 表示企业自由现金流的虚拟

变量； Ａｇｅ 表示企业上市时间； Ｓｔａｔｅ 表示企业的产权

属性； Ｄｉｖｅｒｓ 表示企业多元化的程度。 本文还进一步

控制了年份固定效应。 Ｔｏｂｉｔ 回归模型计算出来的 ε
即代表管理者能力。

核心解释变量之二是 Ｒｅｆｏｒｍ， 表示企业是否受到

制度变迁的影响， 当且仅当企业属于实验组和年份在

２００６ 年及以后赋值为 １， 否则为 ０。 本文划分实验组

和对照组的标准是： 若管理者能力位于均值以上则为

实验组， 否则为对照组。 在针对研究假设 Ｈ３ａ 和

Ｈ３ｂ 的分组检验过程中， 本文按照 Ｃｌｅａｒｙ （１９９９） ［４７］

的做法， 通过自体抽样法 （Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ） 来检验组间系

数差异的显著性。 检验的统计量是采用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 法

计算出的经验 Ｐ 值， 它表示分组间系数存在显著性

差异的概率。 经验 Ｐ 值与传统检验的 Ｐ 值具有相同

的统计意义。
本文控制变量的选择借鉴了姜付秀和黄继承

（２０１１） ［４８］的做法， 设置了如下可能会影响企业市场

价值的控制变量。 负债水平 （Ｌｅｖ）， 等于企业年末总

负债除以总资产； 资产收益率 （ＲＯＡ）， 等于企业年

末净利润除以总资产； 股权结构 （Ｔｏｐ１）， 等于企业

第一大股东的持股比例； 新增投资 （ Ｉｎｖｅｓｔ）， 等于企

业当年购建固定资产、 无形资产和其他长期资产支付

的现金减去处置固定资产、 无形资产和其他长期资产

收回的现金净额后除以总资产； 上市时间 （ Ａｇｅ），
等于企业自上市起年数的自然对数； 企业规模 （Ｓｉｚｅ），
等于企业年末总资产的自然对数。 为了控制企业和年

份固定效应的影响， 本文在模型 （１） 和模型 （２）
２５
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中加入了企业虚拟变量和年份虚拟变量。

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计和相关系数

表 １ 报告了主要研究变量的描述性统计结果。 可

以发现， Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ 的平均值为 １􀆰 ５４， 标准差为 ０􀆰 ７７。

ＭＡｓｃｏｒｅ 的平均值为 ０， 标准差为 ０􀆰 １３， 两侧分布较

为平均， 说明使用 Ｔｏｂｉｔ 回归计算出来的残差正态性

比较好。 Ｒｅｆｏｒｍ 的平均值为 ０􀆰 ２５， 表示有 ２５％的样

本受到制度变迁的影响， 这表明实验组和对照组的样

本分布比较均衡。 其他控制变量的分布情况如表 １ 所

示， 本文不再赘述。

表 １ 主要变量的描述性统计

变量 观察值 平均值 标准差 最小值 １ ／ ４ 分位数 中位数 ３ ／ ４ 分位数 最大值

Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ ７ ６９７ １􀆰 ５４０ ０􀆰 ７７０ ０􀆰 ８７０ １􀆰 ０９０ １􀆰 ２７０ １􀆰 ６７０ ５􀆰 ３００

ＭＡｓｃｏｒｅ ７ ６９７ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １３０ －０􀆰 ３５０ －０􀆰 ０８０ －０􀆰 ０１０ ０􀆰 ０７０ ０􀆰 ３４０

Ｒｅｆｏｒｍ ７ ６９７ ０􀆰 ２５０ ０􀆰 ４３０ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｌｅｖ ７ ６９７ ０􀆰 ５００ ０􀆰 １８０ ０􀆰 ０８０ ０􀆰 ３７０ ０􀆰 ５１０ ０􀆰 ６３０ ０􀆰 ９００

ＲＯＡ ７ ６９７ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ０６０ －０􀆰 ２５０ ０􀆰 ０１０ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ０５０ ０􀆰 １９０

Ｔｏｐ１ ７ ６９７ ０􀆰 ３９０ ０􀆰 １６０ ０􀆰 １００ ０􀆰 ２６０ ０􀆰 ３７０ ０􀆰 ５２０ ０􀆰 ７６０

Ｉｎｖｅｓｔ ７ ６９７ ０􀆰 ０６０ ０􀆰 ０６０ －０􀆰 ０４０ ０􀆰 ０２０ ０􀆰 ０４０ ０􀆰 ０８０ ０􀆰 ２７０

Ａｇｅ ７ ６９７ １􀆰 ７５０ ０􀆰 ７００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ３９０ １􀆰 ９５０ ２􀆰 ３００ ２􀆰 ７１０

Ｓｉｚｅ ７ ６９７ ２１􀆰 ４１０ １􀆰 ０２０ １９􀆰 ２８０ ２０􀆰 ７２０ ２１􀆰 ３００ ２２􀆰 ０００ ２４􀆰 ４９０

表 ２ 报 告 了 相 关 系 数。 可 以 发 现， 无 论 是

Ｓｐｅａｒｍａｎ 相关系数还是 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数， Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ
和 ＭＡｓｃｏｒｅ 与 Ｒｅｆｏｒｍ 的相关系数都显著正相关， 这与

本文的研究假设预期是一致的。 本文也发现所有的控

制变量都与 Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ 在 １％的水平上显著相关， 这在

一定程度上说明本文控制变量的选取具有一定的代表

性。 所有变量的两两相关系数都小于 ０􀆰 ６， 说明回归

模型的共线性问题不太严重。

表 ２ 主要变量的相关系数

Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ ＭＡｓｃｏｒｅ Ｒｅｆｏｒｍ Ｌｅｖ ＲＯＡ Ｔｏｐ１ Ｉｎｖｅｓｔ Ａｇｅ Ｓｉｚｅ

Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ 　 ０􀆰 １４９∗∗∗ 　 ０􀆰 ２８７∗∗∗ －０􀆰 １４９∗∗∗ 　 ０􀆰 ２４３∗∗∗ －０􀆰 ２００∗∗∗ －０􀆰 ０８１∗∗∗ 　 ０􀆰 １４５∗∗∗ －０􀆰 ３００∗∗∗

ＭＡｓｃｏｒｅ 　 ０􀆰 １１０∗∗∗ ０􀆰 ５５３∗∗∗ －０􀆰 １１０∗∗∗ ０􀆰 ４０７∗∗∗ ０􀆰 ０９３∗∗∗ ０􀆰 ０６４∗∗∗ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ０１９∗

Ｒｅｆｏｒｍ ０􀆰 ２７１∗∗∗ ０􀆰 ４９５∗∗∗ －０􀆰 ０２６∗∗∗ ０􀆰 ２４４∗∗∗ －０􀆰 ０６６ －０􀆰 ０１９∗ ０􀆰 ２２１∗∗∗ ０􀆰 ０８４∗∗∗

Ｌｅｖ －０􀆰 １６３∗∗∗ －０􀆰 １１０∗∗∗ －０􀆰 ０２７∗∗∗ －０􀆰 ３５５∗∗∗ －０􀆰 ０８６∗∗∗ －０􀆰 ０７０∗∗∗ ０􀆰 １６２∗∗∗ ０􀆰 ２４２∗∗∗

ＲＯＡ ０􀆰 １６０∗∗∗ ０􀆰 ４２９∗∗∗ ０􀆰 ２３２∗∗∗ －０􀆰 ３５０∗∗∗ ０􀆰 １３４∗∗∗ ０􀆰 ３００∗∗∗ －０􀆰 ０９２∗∗∗ ０􀆰 １９７∗∗∗

Ｔｏｐ１ －０􀆰 ２０２∗∗∗ ０􀆰 ０１０∗∗∗ －０􀆰 ０７６∗∗∗ －０􀆰 ０８４∗∗∗ ０􀆰 １３３∗∗∗ ０􀆰 １１９∗∗∗ －０􀆰 ２１６∗∗∗ ０􀆰 ２０２∗∗∗

Ｉｎｖｅｓｔ －０􀆰 ０８１∗∗∗ ０􀆰 ０７５∗∗∗ －０􀆰 ０１８∗∗∗ －０􀆰 ０４１∗∗∗ ０􀆰 ２１９∗∗∗ ０􀆰 １０１∗∗∗ －０􀆰 ２２４∗∗∗ ０􀆰 ２２９∗∗∗

Ａｇｅ ０􀆰 １６４∗∗∗ ０􀆰 ００３∗∗∗ ０􀆰 ２０６∗∗∗ ０􀆰 １７８∗∗∗ －０􀆰 ０８８∗∗∗ －０􀆰 １８７∗∗∗ －０􀆰 ２２７∗∗∗ ０􀆰 １３６∗∗∗

Ｓｉｚｅ －０􀆰 ２２５∗∗∗ ０􀆰 ０１７∗∗∗ ０􀆰 ０７８∗∗∗ ０􀆰 ２２７∗∗∗ ０􀆰 ２２０∗∗∗ ０􀆰 ２２５∗∗∗ ０􀆰 ２０９∗∗∗ ０􀆰 １５６∗∗∗

　 　 注： 左上角是 Ｓｐｅａｒｍａｎ 相关系数， 右下角是 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数； ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 下同。

（二） 实证结果分析

１􀆰 管理者能力、 制度环境与企业价值。
表 ３ 报告了模型 （１） 和模型 （２） 的回归结果，

被解释变量为企业市场价值 （Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ）。 首先， 当

期回归结果表明管理者能力 （ＭＡｓｃｏｒｅ） 变量的估计

系数为 ０􀆰 ２５８， 在 １％的水平上显著。 这也意味着在

管理者能力提高一个标准差的情况下， 企业价值能够

提升 ３􀆰 ３５％ （０􀆰 ２５８×０􀆰 １３０）， 因此具有显著的经济

意义。 为了减轻反向因果关系的影响， 本文将管理者

能力 （ＭＡｓｃｏｒｅ） 滞后一期与企业市场价值 （Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ
Ｑ） 回归。 在滞后一期模型中， 管理者能力变量的估

计系数为 ０􀆰 ３２７， 比当期模型的系数更大。 这表明管

理者能力对企业价值的影响需要一定的时间才能显现

出来。 这与本文的逻辑一致， 即管理者能力对企业价

值的提高作用应该是通过创新等生产性活动才能实

现， 而创新需要一定的时间才能给企业带来显著的价

３５
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值提升效果。
表 ３ 还进一步检验了制度环境对管理者能力作

用的影响。 首先， 以 ２００６ 年制度变迁为时间分界

线， 本文将样本区间划分为制度变迁前 （２００６ 年以

前） 和制度变迁后 （２００６ 年及以后）， 发现管理者

能力对企业价值的影响只在制度变迁后才显著， 在

制度变迁前并不显著。 这说明制度环境是管理者能

力发挥作用的一个重要前提。 进一步地， 本文利用

自然实验探讨制度环境如何影响管理者能力的作

用。 本文认为， 高能力的管理者在面临制度环境变

迁时受到的影响更大。 基于这一逻辑， 高管理者能

力的实验组在制度变迁前后的企业市场价值会有更

加显著的差异。 在自然实验模型中， Ｒｅｆｏｒｍ 变量的

估计系数为 ０􀆰 ０９９， 在 １％的水平上显著。 该结果表

明制度环境的改进能够显著地提高我国高管理者能

力上市公司的市场价值。

表 ３ 管理者能力、 制度环境与企业价值

变量
Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ

当期 滞后一期 制度变迁前 制度变迁后 自然实验

ＭＡｓｃｏｒｅ
０􀆰 ２５８∗∗

（０􀆰 ０１５）
０􀆰 ３２７∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ０８２

（０􀆰 ２１５）
０􀆰 ４６３∗∗∗

（０􀆰 ００４）

Ｒｅｆｏｒｍ
０􀆰 ０９９∗∗∗

（０􀆰 ０００）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ０３４
（０􀆰 ７４３）

－０􀆰 ０１８
（０􀆰 ８７９）

０􀆰 ０１２
（０􀆰 ８９６）

０􀆰 ４１９∗∗

（０􀆰 ０１３）
－０􀆰 ０２０
（０􀆰 ８４８）

ＲＯＡ
１􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ０００）
１􀆰 １６３∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ２０２

（０􀆰 １０２）
０􀆰 ９３８∗∗∗

（０􀆰 ００３）
１􀆰 １２３∗∗∗

（０􀆰 ０００）

Ｔｏｐ１
－０􀆰 ０４８
（０􀆰 ７０２）

０􀆰 ０８０
（０􀆰 ５６３）

－０􀆰 ０９４
（０􀆰 ３３４）

－０􀆰 ３２１
（０􀆰 １９２）

－０􀆰 ０４０
（０􀆰 ７４８）

Ｉｎｖｅｓｔ
０􀆰 ３８４∗∗∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ５３１∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 １０６

（０􀆰 １９６）
０􀆰 ７２９∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ３７６∗∗∗

（０􀆰 ００５）

Ａｇｅ
０􀆰 １４４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 １７７∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０７４∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ３３９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 １４１∗∗∗

（０􀆰 ０００）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ４５１∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ５０６∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 １５９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ８１１∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ４６１∗∗∗

（０􀆰 ０００）

Ｉｎｔｅｒｃｅｐｔ
１０􀆰 ７７９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
１１􀆰 ７０１∗∗∗

（０􀆰 ０００）
４􀆰 ７２８∗∗∗

（０􀆰 ０００）
１７􀆰 ９０８∗∗∗

（０􀆰 ０００）
１０􀆰 ９８９∗∗∗

（０􀆰 ０００）

年度、 公司固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ５４７ ０􀆰 ５６３ ０􀆰 ４３５ ０􀆰 ５６１ ０􀆰 ５４９

样本量 ７ ６９７ ６ ４８１ ３ ７２４ ３ ９７３ ７ ６９７

　 　 注： 括号内是经稳健性标准误调整后的 Ｐ 值， 下同。

２􀆰 基于产权属性和市场化进程的分组检验。
通过上述检验， 本文发现制度环境是管理者能力

提高企业价值的一个重要前提。 自然实验的回归结果

则进一步发现制度环境的改善对高管理者能力的实验

组更为显著。 为了进一步分析制度变迁如何影响高管

理者能力上市公司的市场价值， 本文通过分组回归的

办法来比较在不同制度环境下制度变迁的作用效果是

否存在显著性差异。
具体而言， 本文以 ２００５ 年为分界线， 根据企

业的产权属性， 将总样本划分为国有企业组和民营

企业组； 根据 《中国市场化指数： 各地区市场化相

对进程 ２０１１ 年度报告》 各省市 ２００５ 年市场化指数

来衡量当地的市场化水平。 然后， 本文对所有样本

公司所在省份的市场化指数取平均值， 如上市公司

所在地区的市场化指数高于平均值， 则划分为市场

化进程较高地区组， 否则划为市场化进程较低地区

组。 本文使用分组样本重复模型 （２） 的回归。 相

关结果在表 ４ 列示。 在以产权属性为标准的分组回

４５
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归中， 在民营企业和国有企业分组模型中， Ｒｅｆｏｒｍ
估计系数都在 １％的水平上显著， 但经验 Ｐ 值表示

分组间 Ｒｅｆｏｒｍ 估计系数在 １％的水平上存在显著性

差异。 在 以 市 场 化 进 程 为 标 准 的 分 组 回 归 中，

Ｒｅｆｏｒｍ 估计系数在市场化进程较高的地区显著为

正， 在市场化进程较低的地区没有通过显著性检

验。 经验 Ｐ 值的结果也显示 Ｒｅｆｏｒｍ 估计系数在分组

间存在 １％水平的显著性差异。

表 ４ 基于产权属性和市场化进程的分组回归

变量
Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ

国有企业 民营企业 市场化高地区 市场化低地区

Ｒｅｆｏｒｍ
０􀆰 ０７８∗∗

（０􀆰 ０１１）
０􀆰 １２６∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 １１２∗∗∗

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ０６３

（０􀆰 １８２）

控制变量、 年度、 公司固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ５４０ ０􀆰 ５６４ ０􀆰 ５４１ ０􀆰 ５７２

样本量 ３ ８４１ ３ ８５６ ５ ７４３ １ ９５４

经验 Ｐ 值 ０􀆰 ０４８∗∗∗ ０􀆰 ０４９∗∗∗

　 　 注： “经验 Ｐ 值” 用于检验组间 Ｒｅｆｏｒｍ 系数差异的显著性， 自体抽样 （Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ） １ ０００ 次得到。

（三） 稳健性检验

管理者能力是本文的核心解释变量之一， 在表 ３
中， 除了使用滞后一项的回归来减缓内生性问题， 划

分样本区间的实证结果也同样能够减缓本文对内生性

问题的担忧。 这是因为， 如果管理者能力与企业市场

价值存在很强的内生性问题， 本文也应该能够在制度

变迁前看到它与企业的市场价值存在显著的正相关关

系。 但本文却发现， 在制度变迁前， 它们的关系并不

显著。 这从侧面说明两者的内生性问题并不严重。 为

了进一步确保本文所使用的指标是准确、 全面地反映

管理者自身能力， 而不是受到企业层面的因素干扰，
本文使用标准的工具变量法再一次检验表 ３ 的结果。
主要结果在表 ５ 列示。

表 ５ 基于工具变量的检验

变量
Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ

外生性检验 第一阶段 第二阶段

ＭＡｓｃｏｒｅ
０􀆰 ２５４∗∗

（０􀆰 ０１８）
５􀆰 ３５０∗∗

（０􀆰 ０１１）

Ｐｒｏｖｉｎｃｉａｌ Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ
－１１􀆰 ５３２
（０􀆰 １４１）

０􀆰 ７４７∗∗∗

（０􀆰 ０００）

控制变量、 年度、 公司固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

样本量 ７ ４９３ ７ ４９３ ７ ４９３

Ｍｉｎｉｍｕｍ Ｅｉｇｅｎｖａｌｕｅ Ｓｔａｔｉｓｔｉｃ １４􀆰 ９５３

Ｈａｕｓｍａｎ Ｓｐｅｃｉｆｉｃａｔｉｏｎ Ｔｅｓｔ
Ｐｒｏｂ＞ｃｈｉ２ ＝

０􀆰 ０００

本文采用的工具变量为各省份普通高等学校在校

学生数占当年年末常住人口的比例， 用来度量各省份

的人力资本。 本文认为， 管理者能力作为公司一种重

要的人力资本要素， 公司注册地的宏观人力资本应该

对其有正向的溢出效应。 但是， 本文选取的各省份人

力资本变量作为一个宏观的社会发展指标， 所度量的

也是潜在的人力资本， 与现在的企业市场价值不应该

有直接的关系。 这说明本文选择的工具变量在经济逻

辑上具有较强的相关性和外生性， 符合工具变量的选

取标准。 进一步地， 本文将各省份的人力资本 （Ｐｒｏ⁃
ｖｉｎｃｉａｌ Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ） 变量放入模型 （１） 中进行外

生性检验， 发现 Ｐｒｏｖｉｎｃｉａｌ Ｈｕｍａｎ Ｃａｐｉｔａｌ 变量并不显

著， 这说明各省份的人力资本与企业的市场价值没有

直接关系， 工具变量的外生性假设在一定程度上得到

满足。 两阶段工具变量回归结果如下： 在第一阶段

中， 各省份的人力资本能够显著地提高企业的管理者

能力， 表现出正向的溢出效应。 Ｍｉｎｉｍｕｍ Ｅｉｇｅｎｖａｌｕｅ
Ｓｔａｔｉｓｔｉｃ 达到 １４􀆰 ９５３， 高于 Ｆ 值大于 １０ 的判断标准，
说明工具变量的相关性假设得到满足。 在第二阶段

中， 管理者能力对企业的市场价值仍存在显著的正向

提升作用。 最后， 本文采用 Ｈａｕｓｍａｎ Ｓｐｅｃｉｆｉｃａｔｉｏｎ Ｔｅｓｔ
检验了基准模型的内生性问题， 发现采用工具变量来

减缓内生性问题的做法是恰当的。
自然实验是本文的重要实证设计， 为了确保自然

实验的可靠性， 本文做如下稳健性处理。 第一， 使用

倾向得分法为实验组按照 １ ∶ １ 不放回的方法重新配

对了对照组。 在未汇报的平衡性检验中， 实验组和对

照组的控制变量在匹配后不存在显著差异， 表明匹配

后的平行趋势假设得到较好的满足。 表 ６ 汇报了利用

ＰＳＭ 样本重复模型 （２） 的回归结果， 发现 Ｒｅｆｏｒｍ 估

５５
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计系数为 ０􀆰 ０９， 在 １％的水平上显著。
第二， 针对事件发生时间和实验组判断标准构造

了两个安慰剂检验策略。 针对制度变迁时间发生点前

有可能有其他事件的干扰， 分别将事件时间点提前两

年、 一年以及滞后一年和两年， 依次构造了 Ｒｅｆｏｒｍ×
Ｙｅａｒ２００４ 等变量。 Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００４ 变量表示， 当且

仅当观察值为实验组且年份等于 ２００４ 年赋值为 １，
其他为 ０。 其他变量以此类推。 在安慰剂检验 １ 回归

模型中发现， 制度变迁的作用只有在 ２００６ 年和 ２００７
年显著为正， 且 ２００７ 的估计系数要比 ２００６ 年大。 这

与本文的逻辑保持一致， 即随着制度环境的改善， 政

策的效果逐年增强。 本文也注意到， 虽然制度变迁的

作用在 ２００４ 年不显著， 但在 ２００５ 年却显著为负。 这

引发的一个担忧是： 制度变迁的作用可能与企业市场

价值短期内的波动趋势混淆在一起， 使得本文没有办

法观察到制度变迁的净效果。 Ａｓｈｅｎｆｅｌｔｅｒ （１９７８） ［４９］

最早提出这一问题。 按照常见的解决办法， 剔除

２００５ 年和 ２００６ 年的观察值， 发现 Ｒｅｆｏｒｍ 估计系数依

然在 １％的水平上显著为正， 但比全样本的估计系数

减少 ０􀆰 ０１。 这表明或许企业市场价值的短期波动会

对实证结果有所影响， 但影响微弱。 此外， 为了进一

步避免政策时间出台判断的干扰， 本文还进一步剔除

了 ２００６、 ２００７ 年的观察值以及 ２００５—２００７ 年的观察

值， 回归结果保持一致。 针对实验组判断标准可能存

在武断的情况， 在对照组中随机挑选企业作为实验

组， 重 复 模 型 （ ２ ） 的 回 归。 预 期 这 样 构 造 的

Ｔｒｅａｔｍｅｎｔ×Ｐｌａｃｅｂｏ 变量不应该对企业市场价值有所影

响。 安慰剂检验 ２ 的回归结果也验证了前面的假设。
总之， 自然实验方法通过了多种稳健性处理办法， 实

证结果的可信度较高。

表 ６ 准自然实验的稳健性检验

变量
Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ Ｔｏｂｉｎ􀆳ｓ Ｑ

倾向得分法 安慰剂检验 １ 安慰剂检验 ２ 剔除 ２００５ 与 ２００６ 年 剔除 ２００６ 与 ２００７ 年 剔除 ２００５ 至 ２００７ 年

Ｒｅｆｏｒｍ
０􀆰 ０９０∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０９８∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 １１２∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 １０１∗∗∗

（０􀆰 ００４）

Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００４
－０􀆰 ０２７
（０􀆰 ２５５）

Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００５
－０􀆰 ０４８∗

（０􀆰 ０７０）

Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００６
０􀆰 ０５７∗∗

（０􀆰 ０２１）

Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００７
０􀆰 １３８∗∗∗

（０􀆰 ００３）

Ｒｅｆｏｒｍ×Ｙｅａｒ２００８
０􀆰 ０１４

（０􀆰 ５８３）

Ｔｒｅａｔｍｅｎｔ×Ｐｌａｃｅｂｏ
０􀆰 ０１７

（０􀆰 ５２１）

控制变量、 年度、 公司固定效应 Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ５４９ ０􀆰 ５４８ ０􀆰 ５６０ ０􀆰 ５４０ ０􀆰 ５６４ ０􀆰 ５５６

样本量 ５ ３０４ ７ ６９７ ４ ０１０ ５ ６７１ ５ ７０８ ４ ６８４

五、 研究结论与政策启示

本文以 ２００２—２００９ 年中国 Ａ 股上市公司为样本，
探讨管理者能力在什么样的制度环境下才能提高企业

价值。 实证结果发现， 管理者的能力越强， 企业利用

各种生产要素的效率越高， 企业的经营绩效越好， 市

场价值也越大。 但是， 管理者能力对企业价值的影响

需要基于一个良好的制度环境。 自然实验模型的结果

同样发现， 制度变迁的影响使得高管理能力的公司比

低管理能力的公司的市场价值在制度变迁前后差异更

加显著。 这表明良好的制度环境使得企业家在创新等

生产性活动中的经济效益比寻租等非生产活动中的更

６５
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强。 按照产权属性和市场化水平分组的检验从横截面

进一步识别了制度变迁的影响， 发现制度变迁的效果

在民营企业和市场化进程较高的地区更显著。 这是因

为民营企业和市场化进程较高的地区对制度环境改善

的感知更加敏锐， 更容易调整企业的决策行为以适应

新的制度环境。
本文的研究结论对政府决策层和企业家具有重要

的参考价值。 研究结论表明， 弘扬企业家精神就能够

提升企业价值的假设是有条件的， 其中一个重要的前

提就是企业所处的制度环境。 本文揭示了管理者能力

对企业价值的巨大作用和改善制度环境对于优化管理

者能力配置， 提高企业价值的可行性和重要性。 该结

论的启示在于：
首先， 对于企业家而言， 应坚持将管理者能力和

企业的其他核心要素资源投入到生产性活动中。 一时

的寻租活动可能会给企业带来短暂的利益， 但只有持

续不断的创新才是驱动企业价值增长的源泉。

其次， 对于中央政府而言， 应当把建立公平公正

的市场竞争体系摆在重中之重的位置。 Ａｌｌｅｎ 等

（２００５） ［５０］提出了 “中国增长之谜”， 他们认为中国

能够在较差的法律制度环境下实现经济增长奇迹主要

依赖于非正式制度的保障。 以往研究虽然发现缺乏正

式制度保护的民营企业会寻求政治关联等非正式制度

的支持， 但本文发现当制度环境得到实质的改善时，
民营企业家更愿意改变自身的行为。 因此， 中央政府

要想激发和保护企业家精神， 鼓励更多社会主体投身

创新创业， 关键还在于制度环境的建设培育。
最后， 对于地方政府而言， 应当把市场化改革摆

在一个更为突出的位置。 本文发现当面对全国性的制

度改革时， 市场化进程较高的地区凭借其较为强大的

市场力量率先享受到了制度改革的红利， 表现出一种

强者恒强的马太效应。 因此， 市场化进程较低地区的

地方政府更需要突破制度障碍， 释放改革活力， 以期

追赶市场化进程较高地区的发展。
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股权激励影响经营杠杆决策吗？
———基于 Ａ 股上市公司的经验证据
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［摘　 要］ 企业经营杠杆反映了企业的长期投资视野和风险承担水平。 股权激励计划一方面缓解

了管理层短视倾向、 延长了管理层的投资视野， 另一方面提高了管理层的风险承担意愿。 本文研究股

权激励对企业经营杠杆的影响， 结果表明实施股权激励计划的企业更倾向于增加企业经营杠杆。 通过

细分成本项目发现， 股权激励实施主要影响了销售费用和管理费用的经营杠杆， 而对营业成本经营杠

杆没有显著影响。 进一步研究发现， 股权激励计划对企业经营杠杆的影响在国有企业中强于非国有企

业， 而较高的需求不确定性会削弱股权激励计划对经营杠杆的影响。 采用 ＰＳＭ、 ＤｉＤ 模型和处理效应

模型控制潜在的内生性问题后， 本文的发现依然成立。 本文的研究结论对深入认识股权激励的经济后

果和企业战略性经营杠杆决策的影响因素具有重要启示。
［关键词］ 股权激励　 经营杠杆　 产权性质　 需求不确定性
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ａｎｄ ｔｒｅａｔｍｅｎｔ ｅｆｆｅｃｔ ｍｏｄｅｌ ｔｏ ｃｏｎｔｒｏｌ ｆｏｒ ｐｏｔｅｎｔｉａｌ ｅｎｄｏｇｅｎｏｕｓ ｐｒｏｂｌｅｍ ａｎｄ ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｒｅｍａｉｎ ｒｏｂｕｓｔ􀆰 Ｏｕｒ ｐａｐｅｒ
ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｉｎｓｉｇｈｔｓ ｉｎｔｏ ｔｈｅ ｅｃｏｎｏｍｉｃ ｃｏｎｓｅｑｕｅｎｃｅ ｏｆ ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅｓ ａｎｄ ｉｎｆｌｕｅｎｃｉｎｇ ｆａｃｔｏｒｓ ｏｆ ｓｔｒａｔｅｇｉｃ ｏｐｅｒ⁃
ａｔｉｎｇ ｌｅｖｅｒａｇｅ ｄｅｃｉｓｉｏｎｓ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｅｑｕｉｔｙ ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ　 Ｏｐｅｒａｔｉｎｇ ｌｅｖｅｒａｇｅ　 Ｎａｔｕｒｅ ｏｆ ｐｒｏｐｅｒｔｙ ｒｉｇｈｔ　 Ｄｅｍａｎｄ ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
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一、 引言

２０２０ 年， 一场新冠肺炎疫情的冲击导致全球大

量企业无法继续生存， 其中的重要原因之一在于企业

销售收入下降导致的亏损和现金流断流。 在这一过程

中， 不同经营杠杆水平的企业受到疫情冲击的程度也

是有所差异的。 疫情导致经济下行、 企业业务量急剧

下降， 企业的变动成本可以随着业务量的减少而降

低， 然而企业的固定成本却难以迅速地缩减。 因此，
当销售收入下降时， 固定成本占比较高的企业难以弹

性地调整成本， 在收入降低时仍需承担高额的成本费

用； 而固定成本占比较低的企业则具有较高的成本弹

性， 能够迅速地根据业务量下降程度及时缩减成本。
由此可见， 在疫情背景下， 固定成本较高的企业受到

的冲击也较大， 反之亦然。
企业的经营杠杆表现为固定成本和变动成本的相

对比例。 经营杠杆低的企业固定成本占比相对较低，
变动成本占比相对较高 （Ｂａｌａｋｒｉｓｈｎａｎ 等， ２００８［１］ ），
成本和收入的联系更加紧密， 收入降低对利润的影响

能够在一定程度上得到缓冲； 而经营杠杆高的企业固

定成本投入高， 导致企业成本弹性较低， 同等程度的

收入变化将导致更大的利润波动。 固定成本一旦投

入， 将难以随着业务量增减。 因此， 经营杠杆高的企

业风险也较高， 并且伴随着更高的系统风险 （Ｌｅｖ，
１９７４［２］）， 在环境不确定时将面临更大的生存威胁

（Ｂａｎｋｅｒ 等， ２０１１［３］）。
经营杠杆决策取决于企业长期投资意愿和风险承

担水平。 从长期投资意愿的角度来看， 固定成本的发

生将耗用大量资金 （例如固定资产、 土地使用权、
长期员工等）， 在一定程度上降低了短期业绩， 而收

益主要在未来实现， 因此具有长期投资意愿的企业更

倾向于选择较高的经营杠杆。 从风险承担的角度来

看， 在面临较高的不确定性时， 企业更倾向于选择固

定成本低的创新以增加成本弹性、 应对不确定性带来

的风险 （Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎｂｕｒｇ， ２００５［４］； Ｂａｎｋｅｒ 等，
２０１１［３］）， 因此企业的风险承担水平也能够在很大程

度上影响经营杠杆的选择。
本文从股权激励角度研究股权激励计划的实施

对企业经营杠杆的影响。 股权激励计划是指上市公

司以本公司股票为标的， 对其董事、 高级管理人员

及其他员工实行的长期性激励。 现有文献对股权激

励如何影响企业风险承担尚未达成一致。 例如， 苏

坤 （２０１５） ［５］ 、 王栋和吴德胜 （２０１６） ［６］ 、 刘井建

等 （２０１７） ［７］研究发现中国上市公司的股权激励计

划存在激励效应， 降低了企业代理成本， 提高了企

业长期投资意愿和风险承担水平； 而吕长江等

（２００９） ［８］ 、 李小荣和张瑞君 （２０１４） ［９］ 发现股权激

励股权存在福利效应， 有可能成为管理层机会主义

的工具， 不能增加企业风险承担水平。 已有股权激

励的研究多从投资的角度考虑其经济后果， 包括企

业创新、 现金持有和投资效率等。 然而以上研究的

隐含假设都认为固定成本和变动成本的风险是同等

的， 例如认为固定成本高的企业创新和固定成本低

的企业创新是同质的， 企业对季节性员工和长期员

工的投入是同质的。 然而企业的实际情况是， 股权

激励对投资的影响很有可能体现在企业经营杠杆

中， 从经营杠杆的视角入手能够为研究股权激励提

供更为细致的角度。 因此， 与已有研究关注企业投

资不同的是， 本文关注股权激励实施对企业经营杠

杆选择的影响。 从理论上来看， 股权激励能够增加

管理层对长期性成本的投入意愿和对短期风险的容

忍程度， 因此应当能够增加企业的固定成本、 减少

变动成本， 进而带来更高的经营杠杆。
本文选取 Ａ 股 ２００６—２０１８ 年的上市公司样本进

行研究， 发现相比于未实施股权激励计划的公司， 实

施股权激励计划的公司经营杠杆更高， 成本弹性更

小。 通过进一步将成本细分为营业成本 （ＣＯＧＳ） 和

期间费用 （包括销售和管理费用， 缩写 ＳＧ＆Ａ），
本文发现股权激励对经营杠杆的影响主要由销售和

管理费用 （ ＳＧ＆Ａ） 的经营杠杆引起， 而对营业成

本 （ＣＯＧＳ） 的经营杠杆无显著影响。 进一步研究

发现， 股权激励计划对企业经营杠杆的影响在国有

企业中强于非国有企业， 而较高的需求不确定性会

削弱股权激励计划对经营杠杆的影响。 本文的结果

表明， 股权激励的实施提高了管理层的长期投资意

愿和风险承担水平， 对企业经营杠杆具有正向的激

励效应。
本文的贡献体现在以下三方面。 第一， 本文从经

营杠杆角度补充了股权激励经济后果的研究。 已有研

究对股权激励的激励效果未达成一致结论， 主要原因

之一在于经济后果变量无法直接准确地度量企业长期

投资意愿和风险承担水平。 无论是投资规模还是企业

创新都只能反映企业投资的部分内容 （例如总金额），
难以区分其中的固定和变动成本， 因此无法观察企业
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长期投资意愿和风险承担水平的全貌。 经营杠杆是企

业一切投资活动的落脚点， 反映了企业对长短期成本

投入的决策和总体风险承担水平。 本文从经营杠杆的

角度出发， 对股权激励经济后果的研究进行补充， 为

股权激励计划的激励效应提供了更为充分的证据。 第

二， 本文拓展了经营杠杆影响因素的研究。 现有研究

多从企业外部考虑经营杠杆受到何种因素影响 （如，
Ａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｄｅｋｋｅｒ， ２００９［１０］； Ｂａｎｋｅｒ 等， ２０１１［３］ ）。
作为企业战略性的薪酬计划， 股权激励改变了管理层

的薪酬结构。 区别于货币薪酬下管理层只关注短期利

益的短视行为， 股权激励能够激励管理层容忍短期风

险， 增加长期性投资。 本文从企业内部薪酬计划这一

重要角度切入， 深入探究经营杠杆因素是否受到股权

激励这一重要激励计划的影响， 丰富了现有经营杠杆

影响因素的研究。 第三， 本文对于企业的实践也具有

一定的参考价值。 经营杠杆是企业投资视野和风险承

担水平的最终体现， 本文从经营杠杆的角度分析了企

业股权激励计划的实施效果， 为企业股权激励计划的

效果评价提供了新的观察视角， 同时对政府制定企业

管理的相关政策和投资者评估企业价值都具有重要的

参考意义。
余文安排如下： 第二部分为理论分析与研究假

设； 第三部分为数据来源与研究设计； 第四部分为描

述性统计和实证结果分析； 第五部分基于主检验提供

了进一步检验和分析； 第六部分总结全文并提出政策

建议。

二、 理论发展和假说

经营杠杆决策渗透在企业各大战略决策中， 包括

企业并购重组、 外包服务、 出口行为和人力资源等

（Ａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｄｅｋｋｅｒ， ２００９［１０］ ）。 已有研究发现管理

层会战略性地调整资源投入、 改变企业经营杠杆， 以

满足特定的需求。 如， Ｂａｎｋｅｒ 等 （２０１１） ［３］ 发现当

ＳＧ＆Ａ 能够带来长期利益时， 管理层将增加对其的资

源投入； Ｋａｍａ 和 Ｗｅｉｓｓ （２０１３） ［１１］ 发现管理层通过

调整经营杠杆以达到分析师的盈余预测。
本文关注股权激励计划的实施对企业经营杠杆的

影响。 经营杠杆取决于企业固定成本和变动成本的结

构。 固定成本在收益产生之前已经产生， 不随着业务

量的变化而变化， 而变动成本仅在企业生产产品或者

提供服务时产生 （ Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎｂｕｒｇ， ２００５［４］；
Ｋａｍａ 和 Ｗｅｉｓｓ， ２０１３［１１］）。 企业固定成本比重低、 变

动成本比重高时， 企业的成本结构更加富有弹性， 经

营杠杆更低 （Ｂａｌａｋｒｉｓｈｎａｎ 等， ２００８［１］ ）。 经营杠杆

反映了利润和收入之间的敏感系数。 在收入下降时，
低经营杠杆企业的利润随着收入更为缓慢地降低， 而

高经营杠杆企业的收入下降将导致更高程度的利润下

降 （Ｈｏｒｎｇｒｅｎ 等， ２０１３［１２］）， 故经营杠杆高的企业盈

余波动也较高 （Ｌｅｖ， １９７４［２］ ）。 在传统货币薪酬的

激励机制下， 管理层和股东之间的代理问题导致管理

层的成本决策倾向于最大化自身利益而非股东利益。
相较于股东， 管理层通常是短视和风险规避的， 因此

具有较强的动机通过调整经营杠杆缩短投资回报周期

（Ｋａｍａ 和 Ｗｅｉｓｓ， ２０１３［１１］）。
股权激励能够提高管理层短期风险容忍程度和

长期利益关注程度， 因此是解决经理人代理问题的

重要制度设计之一 （ Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［１３］ ；
宗文龙等， ２０１３ ［１４］ ） 。 过往研究发现股权激励的

激励效应， 即实施股权激励能够将管理层的利益

与公司的长期利益紧密联合， 削弱了股东和管理

层之间的代理问题， 增加了管理层的主人翁精神，
进而增加了管理层进行长期投资的动机和对短期

风险的容忍程度 （吕长江和张海平， ２０１１ ［１５］ ； 刘

井建等， ２０１７ ［７］ ） 。 基于高管长期视野和风险承担

角度分析， 股权激励计划将从以下两方面增加企

业的经营杠杆。
一方面， 股权激励计划的实施延长了管理层的

投资视野， 从而增加了管理层对长期成本的投入程

度。 在传统货币薪酬安排下， 管理层薪酬较少受到

企业长期发展影响， 管理层投资决策更关注短期收

益 （苏坤， ２０１５［５］ ）。 在我国经理人市场发展不充

分的情况下， 企业的薪酬设计普遍存在刚性管制问

题， 管理层薪酬与企业长期发展的关联较弱。 Ｇａｏ
等 （２０１８） ［１６］发现上市公司的管理层关注短期利益

时， 将减少对长期性、 高风险项目的投资。 固定成

本的发生会耗用企业当期大量资金， 而收益主要在

未来实现， 因此传统货币薪酬安排下， 管理层在固

定成本方面投入的动机相对较弱。 股权激励的实施

使得管理层的薪酬和企业的长期业绩挂钩， 有助于

管理者从固定成本的长期回报中获益、 享有固定成

本带来的长期绩效， 从而使得管理层有动机在长期

为企业创造价值， 最大化自身利益。 通过将管理层

利益和企业长期发展锁定， 股权激励有利于管理层

选择更为长期的投资视野， 进而增加了对固定成本
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的投入， 提高经营杠杆。
另一方面， 股权激励计划的实施提高了管理层的

风险承担意愿， 进而增加管理层对固定成本的投入程

度。 从固定成本的特点来看， 由于固定成本在产生收

益之前已经投入， 难以随着业务量的变化进行调整，
因此风险规避的管理层对固定成本的投入也相对较少

（Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎｂｕｒｇ， ２００５［４］ ）， 经营杠杆较低。
管理层较低的风险承担意愿源自管理层个人利益和

企业利益的不一致 （苏坤， ２０１５［５］ ）。 在我国资本

市场的背景下， 高信息不对称和弱监督水平易激发

高管的自利动机， 诱使高管 “短视” 而放弃对企业

长期发展有利的高风险项目。 股权激励的实施使得

管理层和企业的利益目标更加一致， 缓解了由于管

理层风险厌恶导致的低风险承担意愿问题。 股权激

励实施后， 管理层将更加具备主人翁精神， 进而提

高风险承担水平 （刘井建等， ２０１７［７］ ）， 从而选择

更高的经营杠杆。
基于以上分析， 本文提出研究假设 １：
Ｈ１： 股权激励会提高企业的经营杠杆。

三、 数据来源与研究设计

（一） 数据来源

本文选取 Ａ 股 ２００６—２０１８ 年上市企业进行研究。
由于证监会于 ２００５ 年颁布 《上市公司股权激励管理

办法 （试行）》， 因此本文的研究区间从 ２００６ 年开

始。 财务数据和公司治理等数据来源于 ＣＳＭＡＲ 数据

库， 股权激励数据来源于 Ｗｉｎｄ 数据库。 本文剔除关

键变量缺失的观测， 共得到 ２ ５７０ 个公司 １８ ９９１ 个公

司年度观测值。 为排除极端值的影响， 对连续变量在

双侧 １％的水平上进行缩尾处理。
（二） 变量度量和模型设置

１􀆰 企业经营杠杆。
本文参考 Ｂａｎｋｅｒ 等 （２０１１）［３］、 江伟等 （２０１８）［１７］

的方法构建经营杠杆的度量方式。
首先， 本文研究股权激励是否增加了总成本的经

营杠杆。 定义 ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ 为总成本变化率， 等于企

业当年总成本 （营业成本、 管理费用和销售费用之

和） 的对数值的变化。 根据对数性质， 该变量亦可

写作企业本年度总成本与上年度总成本之比的对数

值， 以下变量同理。 ΔｌｎＳａｌｅｓ 为销售收入变化率， 等

于企业当年销售收入对数值的变化。 ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ 对
ΔｌｎＳａｌｅｓ 的回归系数代表企业的总成本随收入的变化

而变化的比例。
其次， 本文考察股权激励分别对管理和销售费用

（ＳＧ＆Ａ） 以及营业成本 （ＣＯＧＳ） 的经营杠杆的影

响。 定义 ΔｌｎＳＧ＆Ａ 为管理费用和销售费用 （ＳＧ＆Ａ）
之和的变化率， 等于当年 ＳＧ＆Ａ 的对数值的变化；
ΔｌｎＣＯＧＳ 为营业成本 （ＣＯＧＳ） 的变化率， 等于当年

ＣＯＧＳ 的对数值的变化。
最后， 本文进一步考察股权激励对销售费用和管

理费用经营杠杆的影响。 定义 ΔｌｎＡｄｍｉｎ 为管理费用

变化率， 等于当年管理费用对数值的变化； ΔｌｎＳｅｌｌ⁃
ｉｎｇｅｘｐ 为销售费用变化率， 等于当年销售费用对数值

的变化。
２􀆰 股权激励。
主要解释变量为股权激励指标 （Ｅｑｕｉｔｙ）， 参考

吕长江和张海平 （２０１２） ［１５］、 卢闯等 （２０１５） ［１８］的做

法， 本文设置股权激励虚拟变量 （Ｅｑｕｉｔｙ）， 该值为 １
表示该公司实施了股权激励计划且在有效期内， 该值

为 ０ 表示公司在样本区间未实施股权激励计划或已不

在有效期内。
３􀆰 控制变量。
参考经营杠杆影响因素的相关文献 （Ｂａｎｋｅｒ 等，

２０１１［３］； 江伟等， ２０１８［１７］ ）， 本文的控制变量包括：
总资产 （Ｆｉｒｍｓｉｚｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖｅｒａｇｅ）、 资产收

益率 （ ＲＯＡ）、 上市年龄 （ Ｌｉｓｔａｇｅ）、 资产密集度

（ＡＩ）、 员工密集度 （ＥＩ）、 管理层持股比例 （Ｇｓｈａｒｅ）、
经营不确定性 （Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ）、 企业产权性质 （ＮＳＯＥ）
和所在省份 ＧＤＰ 增长率 （ＧＤＰ）。 表 １ 汇报了本文变

量定义。
４􀆰 模型设置。
参考已有文献的方法 （Ｂａｎｋｅｒ 等， ２０１１［３］； 江

伟等， ２０１８［１７］）， 本文构建模型 （１） 检验股权激励

对经营杠杆的影响。 Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示所有控制变量，
ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 为 ΔｌｎＳａｌｅｓ 和所有控制变量的交乘

项。 为排除企业特质和年度差异， 本文还控制了企业

和年度固定效应。 我们重点关注股权激励和销售收入

变化率交乘项的回归系数 β１。 该值越负， 说明股权

激励实施后销售收入变化率和成本变化率之间的联系

越弱， 即企业的成本弹性较小， 经营杠杆较高。 根据

假设 Ｈ１， 预期 β１ 显著为负。

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ＝β０＋β１ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ＋β２ΔｌｎＳａｌｅｓ
＋β３Ｅｑｕｉｔｙ＋ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ
＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋Ｙｅａｒ ＦＥ＋Ｆｉｒｍ ＦＥ＋ε （１）

２６



　 ２０２１ 年第 ９ 期 ·财务与会计·

表 １ 变量定义

变量 符号 定义

经营杠杆变量

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ
总成本变化率， 等于企业当年总成本 （营业成本、 管理费用和销售费用之和） 的对数值的变化。 根据对数性

质， 该变量亦可写作企业本年度总成本与上年度总成本之比的对数值， 以下变量同理

ΔｌｎＳａｌｅｓ 销售收入变化率， 等于企业当年销售收入对数值的变化

ΔｌｎＳＧ＆Ａ 管理费用和销售费用之和的变化率， 等于当年管理费用、 销售费用之和的对数值的变化

ΔｌｎＣＯＧＳ 营业成本的变化率， 等于当年营业成本的对数值的变化

ΔｌｎＡｄｍｉｎ 管理费用变化率， 等于当年管理费用对数值的变化

ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ 销售费用变化率， 等于当年销售费用对数值的变化

自变量 Ｅｑｕｉｔｙ
股权激励虚拟变量， 该值为 １ 表示该公司实施了股权激励计划且在有效期内， 该值为 ０ 表示公司在样本区间未

实施股权激励计划或已不在有效期内

控制变量

Ｆｉｒｍｓｉｚｅ 企业总资产的自然对数

Ｌｅｖｅｒａｇｅ 资产负债率， 等于总负债 ／ 总资产

ＲＯＡ 总资产收益率， 等于净利润 ／ 总资产

Ｌｉｓｔａｇｅ 企业上市年龄

ＡＩ 资产密集度， 等于企业总资产 ／ 主营业务收入

ＥＩ 员工密集度， 等于企业员工数量×１ ０００ ／ 主营业务收入

Ｇｓｈａｒｅ 管理层持股比例

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ 需求不确定性， 为企业近三年主营业务收入增长率的标准差

ＮＳＯＥ 哑变量， 如果企业为非国有企业赋值为 １， 否则为 ０

ＧＤＰ 企业所在省份 ＧＤＰ 增长率

四、 描述性统计和实证结果分析

（一） 描述性统计

表 ２ 是主要变量的描述性统计结果。 可以看出，
总成本变化率均值为 ０􀆰 １３４， 方差为 ０􀆰 ３０４， 企业之

间呈现出较大的差异。 销售收入变化率均值为

０􀆰 １０６， 方差为 ０􀆰 ２７３。 ＳＧ＆Ａ 变化率均值为 ０􀆰 １２１，
ＣＯＧＳ 变化率均值为 ０􀆰 １１１。 ＳＧ＆Ａ 成本中， 管理费

用变化率均值为 ０􀆰 １４３， 销售费用变化率均值为

０􀆰 １２２。 从控制变量方面来看， 上市公司的企业规模

平均为 ２１􀆰 ９７８， 资产负债率和资产收益率均值分别

为 ０􀆰 ４４５ 和 ０􀆰 ０３８。 企业资产和员工密集度平均为

２􀆰 ６１１ 和 ０􀆰 ０１８， 管理层平均持股比例为 ０􀆰 １２１。 上市

公司面临的经营不确定性平均为 ０􀆰 １５３， 方差为

０􀆰 ３９１， 企业之间呈现出较大差异。 上述控制变量的

统计分布和既有研究相似。

表 ２ 描述性统计

变量 样本量 均值 标准差 最小值 下四分位 中位数 上四分位 最大值

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ２６ ６１７ ０􀆰 １３４ ０􀆰 ３０４ －１􀆰 １５８ －０􀆰 ００８ ０􀆰 １１６ ０􀆰 ２５４ １􀆰 ９２７

ΔｌｎＳａｌｅｓ ２８ ８１８ ０􀆰 １０６ ０􀆰 ２７３ －１􀆰 ２３４ －０􀆰 ００２ ０􀆰 １０３ ０􀆰 ２４６ ０􀆰 ７９４

ΔｌｎＳＧ＆Ａ ２７ ９６５ ０􀆰 １２１ ０􀆰 ２１５ －１􀆰 ４９９ ０􀆰 ０２９ ０􀆰 １０９ ０􀆰 ２３０ ０􀆰 ６３５

ΔｌｎＣＯＧＳ ２８ １８１ ０􀆰 １１１ ０􀆰 ２９１ －１􀆰 ３０４ －０􀆰 ０２２ ０􀆰 １１６ ０􀆰 ２６４ ０􀆰 ８２４

ΔｌｎＡｄｍｉｎ ２６ ９４０ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ２５５ －１􀆰 ８４９ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 １２１ ０􀆰 ２４６ １􀆰 ４２２

ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ２７ ３７１ ０􀆰 １２２ ０􀆰 ４０１ －２􀆰 ９４８ －０􀆰 ０１４ ０􀆰 １０６ ０􀆰 ２５３ ２􀆰 １８４

Ｅｑｕｉｔｙ ３１ １２０ ０􀆰 １３５ ０􀆰 ３４２ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｆｉｒｍｓｉｚｅ ３１ １２０ ２１􀆰 ９７８ １􀆰 ４１８ １８􀆰 ９１７ ２０􀆰 ９７７ ２１􀆰 ７７４ ２２􀆰 ７１４ ２７􀆰 ２９３

Ｌｅｖｅｒａｇｅ ３１ １２０ ０􀆰 ４４５ ０􀆰 ２１５ ０􀆰 ０３２ ０􀆰 ２７２ ０􀆰 ４４１ ０􀆰 ６１１ ０􀆰 ９９９

ＲＯＡ ３１ １２０ ０􀆰 ０３８ ０􀆰 ０６５ －０􀆰 ６２７ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ０３６ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ４２９

Ｌｉｓｔａｇｅ ３０ ８２２ ９􀆰 １３２ ６􀆰 ７８３ －１􀆰 ０００ ３􀆰 ０００ ８􀆰 ０００ １４􀆰 ０００ ２８􀆰 ０００

３６
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续前表

变量 样本量 均值 标准差 最小值 下四分位 中位数 上四分位 最大值

ＡＩ ３１ １１９ ２􀆰 ６１１ １􀆰 ７０３ ０􀆰 ３８６ １􀆰 ３７０ ２􀆰 ０４８ ３􀆰 ３４６ ７􀆰 ０１１

ＥＩ ３１ ０３４ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００７ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ２３２

Ｇｓｈａｒｅ ２９ ９２８ ０􀆰 １２１ ０􀆰 ２００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００１ ０􀆰 １９０ ０􀆰 ９９４

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ２４ ６７９ ０􀆰 １５３ ０􀆰 ３９１ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ００７ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０８３ ３􀆰 ０６７

ＮＳＯＥ ３１ １２０ ０􀆰 ６１８ ０􀆰 ４８６ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ ０􀆰 ６１８

ＧＤＰ ２７ ２７２ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ０５８ －０􀆰 ２２４ ０􀆰 ０８４ ０􀆰 １０６ ０􀆰 １５８ ０􀆰 ３２３

（二） ＯＬＳ 回归结果

本文首先汇报股权激励对总成本经营杠杆的影

响， 总成本为 ＳＧ＆Ａ 和 ＣＯＧＳ 的总和。 由于 ＳＧ＆Ａ 和

ＣＯＧＳ 具有不同的特征， 本文之后将总成本拆分为

ＳＧ＆Ａ 和 ＣＯＧＳ 两部分， 分别考察股权激励对二者经

营杠杆的影响。 为了进一步跟踪企业经营杠杆改变的

具体成本项目， 本文再将 ＳＧ＆Ａ 拆分为销售费用和管

理费用， 分别检验股权激励对销售和管理费用经营杠

杆的影响。
１􀆰 股权激励对总成本、 ＳＧ＆Ａ 和 ＣＯＧＳ 经营杠杆

的影响。
表 ３ 是股权激励和总成本、 ＳＧ＆Ａ 以及 ＣＯＧＳ 经营

杠杆的多元回归结果。 我们关注的变量为 ΔｌｎＳａｌｅｓ×
Ｅｑｕｉｔｙ。 列 （１） 的因变量为 ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ， 列 （２） 的

因变量为 ΔｌｎＳＧ＆Ａ， 列 （３） 的因变量为 ΔｌｎＣＯＧＳ。
表 ３ 列 （１） 中， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ 的回归系数显著为负

（系数为－０􀆰 ０７６， ｐ＜０􀆰 ０１）。 该列结果表明， 实施股权

激励后， 企业销售收入的变化率和总成本变化率相关

程度减弱， 股权激励使得企业总成本中固定成本的比

重增加， 变动成本的比重降低。 换言之， 企业实施股

权激励后， 总成本的成本弹性降低， 经营杠杆升高。
为了进一步探究总成本的经营杠杆变化是由

ＳＧ＆Ａ 引起或是由 ＣＯＧＳ 引起， 我们将总成本按照这

两部分内容进行拆分。 列 （２） 中， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
的回归系数显著为负 （系数为－０􀆰 ０４３， ｐ＜０􀆰 ０５）。 该

列结果表明， 企业实施股权激励后， ＳＧ＆Ａ 成本中的

固定成本比重增加， 变动成本比重降低， 经营杠杆提

高。 列 （３） 中， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ 的回归系数不显著。
结合列 （２） 和列 （３） 的结果可知， 股权激励对企

业经营杠杆的影响主要由 ＳＧ＆Ａ 引起。 股权激励计划

实施后， 管理层倾向于将 ＳＧ＆Ａ 中的变动成本替换为

固定成本。 综合表 ３ 的结果可知， 股权激励计划提高

了管理层的风险承担水平， 激励管理层选择了更高的

经营杠杆。 同时， 管理层更倾向于调整非核心业务

（ＳＧ＆Ａ） 的经营杠杆， 而不是核心业务 （ＣＯＧＳ） 的

经营杠杆。

表 ３　 股权激励对总成本、 ＳＧ＆Ａ 和 ＣＯＧＳ 经营杠杆的影响

变量
（１） （２） （３）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ０７６∗∗∗

（－５􀆰 ０９）
－０􀆰 ０４３∗∗

（－２􀆰 １１）
０􀆰 ００４
（０􀆰 ２７）

ΔｌｎＳａｌｅｓ
－０􀆰 ０５７
（－０􀆰 ６６）

－０􀆰 １５９
（－１􀆰 ４９）

１􀆰 ０６２∗∗∗

（１４􀆰 ５１）

Ｅｑｕｉｔｙ
０􀆰 ００１
（０􀆰 ２２）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ３３）

－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ０３）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｆｉｒｍｓｉｚｅ
０􀆰 ０５２∗∗∗

（１３􀆰 ２７）
０􀆰 ０３２∗∗∗

（６􀆰 ７１）
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ６０）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｌｅｖｅｒａｇｅ
０􀆰 ０７０∗∗∗

（３􀆰 １８）
－０􀆰 ２５３∗∗∗

（－９􀆰 ３９）
０􀆰 ０９０∗∗∗

（４􀆰 ７６）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×ＲＯＡ
０􀆰 ３３０∗∗∗

（５􀆰 ０４）
０􀆰 ６９４∗∗∗

（９􀆰 ００）
０􀆰 ０３７
（０􀆰 ６６）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｌｉｓｔａｇｅ
－０􀆰 ００２∗

（－１􀆰 ７９）
－０􀆰 ００５∗∗∗

（－４􀆰 ４８）
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ６６）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×ＡＩ
－０􀆰 ０５４∗∗∗

（－２３􀆰 ４９）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（－９􀆰 ８５）
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（－７􀆰 ５６）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×ＥＩ
－１􀆰 ００７∗∗∗

（－５􀆰 ７８）
０􀆰 ２８７
（１􀆰 ３８）

－０􀆰 ３９１∗∗∗

（－２􀆰 ７５）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｇｓｈａｒｅ
－０􀆰 ０３２
（－０􀆰 ８６）

０􀆰 ０３５
（０􀆰 ７０）

－０􀆰 ０２７
（－０􀆰 ８０）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
０􀆰 ２６５∗∗∗

（３９􀆰 ６１）
０􀆰 ０１０
（１􀆰 １１）

０􀆰 ０１０
（１􀆰 ６４）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×ＮＳＯＥ
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 １８）

－０􀆰 ０２８∗∗

（－２􀆰 ３５）
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 １９）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×ＧＤＰ
－０􀆰 １７７∗∗

（－２􀆰 ５４）
０􀆰 ３１６∗∗∗

（３􀆰 ４８）
－０􀆰 １５２∗∗

（－２􀆰 ４９）

Ｆｉｒｍｓｉｚｅ
０􀆰 ０４４∗∗∗

（１５􀆰 ６７）
０􀆰 ０５８∗∗∗

（１７􀆰 ３０）
０􀆰 ０２６∗∗∗

（１１􀆰 ３５）

Ｌｅｖｅｒａｇｅ
－０􀆰 ０７３∗∗∗

（－６􀆰 ４７）
－０􀆰 ０６３∗∗∗

（－４􀆰 ４５）
－０􀆰 ０５７∗∗∗

（－５􀆰 ９４）

ＲＯＡ
－０􀆰 ５５０∗∗∗

（－１９􀆰 ４８）
－０􀆰 ３８４∗∗∗

（－１０􀆰 ９９）
－０􀆰 ４６２∗∗∗

（－１９􀆰 ０７）

Ｌｉｓｔａｇｅ
－０􀆰 ００５∗∗∗

（－６􀆰 ０９）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（－４􀆰 ７７）
－０􀆰 ００２∗∗∗

（－４􀆰 ０９）

４６
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续前表

变量
（１） （２） （３）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ

ＡＩ
－０􀆰 ００５∗∗∗

（－３􀆰 ６５）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ３７）

－０􀆰 ００６∗∗∗

（－４􀆰 ６５）

ＥＩ
０􀆰 ２８６∗∗

（２􀆰 ３５）
０􀆰 １００
（０􀆰 ７０）

０􀆰 １０７
（１􀆰 ０９）

Ｇｓｈａｒｅ
０􀆰 ０６３∗∗∗

（２􀆰 ９０）
０􀆰 １３９∗∗∗

（４􀆰 ７３）
０􀆰 ０１３
（０􀆰 ６８）

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
０􀆰 ０６０∗∗∗

（１６􀆰 ２８）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（４􀆰 ５５）
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ３６）

ＮＳＯＥ
０􀆰 ０１２
（１􀆰 ５６）

０􀆰 ０２３∗∗

（２􀆰 ３９）
－０􀆰 ００６
（－０􀆰 ９６）

ＧＤＰ
０􀆰 ０２９
（０􀆰 ８５）

０􀆰 ０７７∗

（１􀆰 ７５）
０􀆰 ０４９∗

（１􀆰 ７０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ８８１∗∗∗

（－１５􀆰 ３５）
－１􀆰 ２０９∗∗∗

（－１７􀆰 ４６）
－０􀆰 ５０５∗∗∗

（－１０􀆰 ６５）

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ ９９１ ２０ １２８ ２０ ２４５

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ８０５ ０􀆰 ２１４ ０􀆰 ８２０

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

上显著。 下同。

２􀆰 股权激励对销售费用和管理费用经营杠杆的

影响。
表 ４ 是股权激励对销售费用和管理费用经营杠

杆影响的多元回归结果。 我们将 ＳＧ＆Ａ 拆分为销售

费用和管理费用， 第 １ 列汇报了股权激励对销售费

用经营杠杆的影响， 第 ２ 列汇报了股权激励对管理

费用经营杠杆的影响。 我们关注的变量仍然为

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ。 结果显示， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ 的回归

系数在两列中均显著为负。 上述结果表明， 企业实

施股权激励后， 销售费用和管理费用的经营杠杆都

增加了， 企业倾向于增加销售费用和管理费用中固

定成本的比重。

表 ４ 股权激励对销售费用和管理费用经营杠杆的影响

变量
（１） （２）

ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ０９３∗∗

（－２􀆰 ３７）
－０􀆰 ０７３∗∗∗

（－３􀆰 ０３）

ΔｌｎＳａｌｅｓ
０􀆰 ７８４∗∗∗

（３􀆰 ５０）
－１􀆰 ２７１∗∗∗

（－９􀆰 ５１）

Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ００７
（－０􀆰 ５１）

０􀆰 ００９
（０􀆰 ９８）

续前表

变量
（１） （２）

ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １９ ６１６ １９ ２０８

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 １８４ ０􀆰 ２２７

（三） 内生性问题的处理

１􀆰 倾向得分匹配： ＰＳＭ。
为了降低可能存在的内生性问题， 我们通过倾向

得分匹配 （Ｐｒｏｐｅｎｓｉｔｙ Ｓｃｏｒｅ Ｍａｔｃｈｉｎｇ， 简称 ＰＳＭ） 按

１ ∶ １ 无放回的匹配方法为实施股权激励的企业寻找

控制组企业。 本文的匹配变量为 ｔ － １ 年的总资产

（Ｆｉｒｍｓｉｚｅ）、 资产负债率 （ Ｌｅｖｅｒａｇｅ）、 资产收益率

（ＲＯＡ）、 资产密集度 （ＡＩ）、 员工密集度 （ＥＩ）、 经

营不确定性 （Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ） 和企业产权性质 （ＮＳＯＥ）。
具体说明如下：

总资产 （Ｆｉｒｍｓｉｚｅ）： 企业规模越大时， 股东对企

业管理者的监督越困难， 因此更加有动机采用股权激

励的方式解决代理问题。
资产负债率 （Ｌｅｖｅｒａｇｅ）： 企业实施股权激励会鼓

励管理者承担一定的风险， 在一定程度上有损债权人

利益， 因此高负债公司往往股权激励较少。
资产收益率 （ＲＯＡ）： 企业盈利能力越强时， 越

有能力承担股权激励相关的费用， 因此越有条件实施

股权激励。
资产密集度 （ＡＩ）、 员工密集度 （ＥＩ）： 技术密

集型企业对人力资本需求较大， 因此有较强的动机通

过股权激励留住人才， 相比之下资本密集型企业和劳

动密集型企业实施股权激励的动机相对较弱。
经营不确定性 （Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ）： 企业面临较大经

营不确定性时， 实施股权激励可能为公司带来更大的

风险， 企业出于平衡风险的考虑将减少实施股权

激励。
企业产权性质 （ＮＳＯＥ）： 相比于需要承担社会

责任的国有企业， 民营企业的盈利动机更强， 更加有

动机通过股权激励降低股东和高管之间的代理成本。
模型 （２） 为 ＰＳＭ 模型， Ｍａｔｃｈｉｎｇ Ｖａｒｉａｂｌｅｓ 为所

５６
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有匹配变量。 表 ５ 汇报了匹配的有效性检验。 以企业

规模为例， 实验组 （实施股权激励的企业） 企业规

模为 ２１􀆰 ９１４， 匹配后的控制组 （未实施股权激励的

企业） 的企业规模为 ２１􀆰 ８００， 二者无显著差异。 实

验组和控制组在各匹配变量上均无显著差异。 匹配成

功的实验组企业为 ３６９ 家， 与之对应的控制组企业为

３６９ 家。

Ｐｒｏ（Ｅｑｕｉｔｙｉ，ｔ）＝ β０ ＋ ∑βＭａｔｃｈｉｎｇＶａｒｉａｂｌｅｓｉ，ｔ －１
＋ εｉ，ｔ （２）

表 ５ 倾向得分匹配有效性检验

变量
Ｍｅａｎｓ ｔ－ｔｅｓｔ

Ｔｒｅａｔｅｄ ｆｉｒｍｓ Ｃｏｎｔｒｏｌ ｆｉｒｍｓ ｔ－ｖａｌｕｅｓ ｐ

Ｆｉｒｍｓｉｚｅ ２１􀆰 ９１４ ２１􀆰 ８００ １􀆰 ５０ ０􀆰 １３３

Ｌｅｖｅｒａｇｅ ０􀆰 ４２９ ０􀆰 ４３４ －０􀆰 ３５ ０􀆰 ７２９

ＲＯＡ ０􀆰 ０４１ ０􀆰 ０３７ １􀆰 １３ ０􀆰 ２６０

ＡＩ ２􀆰 ４２０ ２􀆰 ４４６ －０􀆰 ２５ ０􀆰 ８０４

ＥＩ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ８９ ０􀆰 ３７４

Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ０􀆰 ２８２ ０􀆰 ２７４ ０􀆰 １６ ０􀆰 ８７３

ＮＳＯＥ ０􀆰 ８１８ ０􀆰 ７８４ １􀆰 ２６ ０􀆰 ２０８

２􀆰 双重差分检验： ＤｉＤ。
基于倾向得分匹配结果， 本文设置双重差分模型

（Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ， 简称 ＤｉＤ）。 模型 （３） 为

ＤｉＤ 模型设计， 我们关注的变量为 ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｆｆｅｃｔ×
Ｅｑｕｉｔｙ 的系数。 Ｅｆｆｅｃｔ 为表示股权激励有效期的虚拟

变量， 在实验组观测实施股权激励有效期内， 该实

验组和与其配对的对照组观测均定义为 １， 否则为

０。 控制变量 Ｃｏｎｔｒｏｌｓ、 销售收入和控制变量的交乘

项 ΔｌｎＳａｌｅｓ × Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 和模型 （ １） 中 的 设 置 保 持

一致。

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ＝β０＋β１ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｆｆｅｃｔ×Ｅｑｕｉｔｙ
＋β２ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ＋β３ΔｌｎＳａｌｅｓ
＋β４Ｅｑｕｉｔｙ＋ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ
＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ＹｅａｒＦＥ＋ＦｉｒｍＦＥ＋ε （３）

表 ６ 是股权激励与总成本和各细分成本项目经营

杠杆关系的 ＤｉＤ 回归结果。 结果显示， ΔｌｎＳａｌｅｓ ×
Ｅｆｆｅｃｔ×Ｅｑｕｉｔｙ 的回归系数在采用 ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ、 ΔｌｎＳＧ＆Ａ、
ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ、 ΔｌｎＡｄｍｉｎ 作因变量时均显著为负， 在

采用 ΔｌｎＣＯＧＳ 作因变量时不显著， 上述结果与表 ３、
表 ４ 一致。 表 ６ 的结果表明， 在通过 ＰＳＭ 和 ＤｉＤ 控

制内生性问题后， 本文的主要发现依然成立。 股权激

励计划使得管理层选择了更高的经营杠杆。 从细分成

本来看， 管理层通过调整销售和管理费用的成本结构

使得企业的经营杠杆提高。

表 ６ ＤｉＤ 检验： 总成本、 销售和管理费用

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｆｆｅｃｔ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ２０６∗∗∗

（－６􀆰 ５９）
－０􀆰 ０８８∗∗

（－２􀆰 ３３）
－０􀆰 ０１３
（－０􀆰 ４９）

－０􀆰 ２６２∗∗∗

（－３􀆰 ２１）
－０􀆰 １５４∗∗∗

（－３􀆰 １３）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
０􀆰 ０８６∗∗∗

（３􀆰 ７３）
０􀆰 ０２１
（０􀆰 ７６）

－０􀆰 ００８
（－０􀆰 ４２）

０􀆰 ２７０∗∗∗

（４􀆰 ４６）
０􀆰 ０６６∗

（１􀆰 ８４）

ΔｌｎＳａｌｅｓ
－０􀆰 １０６
（－０􀆰 ４８）

０􀆰 ４２９
（１􀆰 ６２）

１􀆰 ２７６∗∗∗

（６􀆰 ７３）
－０􀆰 ２３９
（－０􀆰 ４１）

－０􀆰 ３９９
（－１􀆰 １４）

Ｅｑｕｉｔｙ
０􀆰 ０２２∗∗

（２􀆰 １６）
０􀆰 ００６
（０􀆰 ５０）

０􀆰 ００４
（０􀆰 ５１）

－０􀆰 ００８
（－０􀆰 ３０）

０􀆰 ０１７
（１􀆰 ０８）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ３ ７３３ ３ ７７８ ３ ７７８ ３ ７２７ ３ ７４３

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ８３０ ０􀆰 ２６９ ０􀆰 ８５２ ０􀆰 １９６ ０􀆰 ２８１

６６
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３􀆰 处理效应模型。
实施股权激励计划可能不是随机的， 存在一些因

素使得某些公司更倾向于实施股权激励计划 （卢闯

等， ２０１５［１８］； 王永妍等， ２０１９［１９］ ）。 为纠正可能存

在的自选择偏差， 本文利用处理效应模型 （Ｔｒｅａｔｍｅ⁃
ｎｔ ｅｆｆｅｃｔ ｍｏｄｅｌ） 进行稳健性检验。

第一阶段用模型 （４） 估计不同特征的公司选择股

权激励计划的概率， 得到逆米尔斯比率 （Ｉｎｖｍｒ）。 根据

卢闯等 （２０１５）［１８］的研究发现， 上市公司会模仿同行业

的公司实施股权激励的行为。 在第一阶段中， 我们加入

同行业、 同年度除本公司以外其他上市公司实施股权激

励的样本比例 （Ｅｑｕｉｔｙ＿ＩＶ） 作为排他性约束 （ｅｘｃｌｕｓｉｖｅ
ｒｅｓｔｒｉｃｔｉｏｎ）。 因此， Ｅｑｕｉｔｙ＿ＩＶ 和公司实施股权激励的行

为正相关， 但是不直接影响企业经营杠杆。

Ｌｏｇｉｔ（Ｅｑｕｉｔｙｉ，ｔ）＝ γ０＋γ１Ｆｉｒｍｓｉｚｅｉ，ｔ －１＋γ２Ｌｅｖｅｒａｇｅｉ，ｔ －１
＋γ３ＲＯＡｉ，ｔ －１＋γ４Ｌｉｓｔａｇｅｉ，ｔ －１
＋γ５ＡＩｉ，ｔ －１＋γ６ＥＩｉ，ｔ －１＋γ７Ｇｓｈａｒｅｉ，ｔ －１

＋γ８Ｅｑｕｉｔｙ＿ＩＶｉ，ｔ －１＋μｉ，ｔ （４）

第二阶段将第一阶段得到的逆米尔斯比率

（ Ｉｎｖｍｒ） 代入模型 （５） 以缓解样本自选择偏差。

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ＝β０＋β１ ｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
＋β２ΔｌｎＳａｌｅｓ＋β３ Ｅｑｕｉｔｙ＋β４Ｉｎｖｍｒ
＋ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ
＋ＹｅａｒＦＥ＋ＦｉｒｍＦＥ＋ε （５）

表 ７ 列 （１） 报告了模型 （４） 的回归结果， 列

（２） 至列 （６） 报告了模型 （５） 的回归结果。 结果

显示， 在加入逆米尔斯比率 （ Ｉｎｖｍｒ） 后， ΔｌｎＳａｌｅｓ×
Ｅｑｕｉｔｙ 的系数在因变量为 ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ、 ΔｌｎＳＧ＆Ａ、
ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ、 ΔｌｎＡｄｍｉｎ 时显著为负， 在因变量为

ΔｌｎＣＯＧＳ 时不显著， 与表 ３、 表 ４ 的结果一致。 上述

结果支持了前文的结论， 股权激励带来较高的经营杠

杆， 并且主要影响的是销售费用和管理费用中固定成

本的比重。

表 ７ 股权激励影响企业经营杠杆的处理效应模型检验

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

第一阶段 第二阶段

Ｅｑｕｉｔｙ ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ０７４∗∗∗

（－４􀆰 ９５）
－０􀆰 ０５０∗∗∗

（－４􀆰 ９５）
０􀆰 ０１０
（０􀆰 ７２）

－０􀆰 １０４∗∗∗

（－２􀆰 ６４）
－０􀆰 ０７４∗∗∗

（－３􀆰 ０７）

ΔｌｎＳａｌｅｓ
－０􀆰 ０１３
（－０􀆰 １５）

－０􀆰 １９０∗

（－１􀆰 ７８）
１􀆰 ０７３∗∗∗

（１３􀆰 ８６）
０􀆰 ７２１∗∗∗

（３􀆰 ０８）
－１􀆰 １７９∗∗∗

（－８􀆰 ６４）

Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ０１）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ０７）

－０􀆰 ００７
（－１􀆰 ３６）

－０􀆰 ０１２
（－０􀆰 ８２）

０􀆰 ００６
（０􀆰 ６６）

Ｅｑｕｉｔｙ＿ＩＶ
０􀆰 ７９６∗∗∗

（４３􀆰 ５３）

Ｉｎｖｍｒ
－０􀆰 ０３１∗∗∗

（－４􀆰 ４７）
－０􀆰 ０９８∗∗∗

（－１１􀆰 ５２）
－０􀆰 ０８０∗∗∗

（－１３􀆰 ００）
－０􀆰 ０９７∗∗∗

（－５􀆰 ２８）
－０􀆰 ０６１∗∗∗

（－５􀆰 ５５）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｔｈｅｒ Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ １９１ １８ １９１ １８ １９１ １８ １９１ １８ １９１ １８ １９１

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ — ０􀆰 ８０３ ０􀆰 ２４１ ０􀆰 ８１８ ０􀆰 １８９ ０􀆰 ２２４

　 　 注： 列 （１） 括号内为 ｚ 值； 列 （２） 至列 （６） 括号内为 ｔ 值。

五、 进一步分析

股权激励影响了管理层长期投资和风险承担意

愿， 进而导致了经营杠杆的改变。 在本节， 本文进一

步从管理层长期投资和风险承担意愿角度切入， 进行

股权激励和经营杠杆的横截面分析。 已有研究认为企

７６
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业的产权性质和需求不确定性能够对企业的经营杠杆

产生影响。 例如， 江伟等 （２０１８） ［１７］认为国有企业和

非国有企业在长期投资和风险承担意愿和能力上存在

差异； Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎｂｕｒｇ （２００５） ［４］ 认为企业面临

的需求不确定性影响企业对固定成本的投入决策，
进而影响经营杠杆。 基于已有文献， 我们选取了企

业产权性质和企业需求不确定性作为进一步分析的

调节变量， 探究股权激励对经营杠杆影响的横截面

差异。
（一） 产权性质

企业产权性质可能从长期投资意愿和风险承担两

个角度对股权激励与经营杠杆之间的关系产生影响。
第一， 从长期投资意愿的角度来看， 国有企业中

长期存在政府干预和薪酬管制， 国有企业管理层较难

享有长期投资带来的收益。 从政府干预角度来说， 政

府干预导致国有企业管理层自主权降低、 缺乏进行长

期投资的激励 （张三保和张志学， ２０１２［２０］； 李海霞

和王振山， ２０１５［２１］）。 从薪酬管制角度来说， 传统的

国有企业对管理层货币薪酬实施了严格的管制， 导致

管理层更注重控制短期成本， 对长期投资的激励不足

（陈冬华等， ２００５［２２］ ）。 相比于非国有企业， 国有企

业的特点使得其管理层先天具有短视的特性。 股权激

励计划作为拓展管理层长期视野的重要工具， 其作用

在国有企业中将得到更加有效的发挥， 更大程度上促

进管理层对长期经济目标的追求。
第二， 从风险承担意愿的角度来看， 国有企业相

较于非国有企业而言有更多的资源支持其采用较高的

经营杠杆。 高经营杠杆的实施需要企业在收益产生之

前投入大量固定成本， 而在面临不利的市场环境时这

些固定成本又难以及时收回， 因此企业面临较大的经

营风险。 相比于非国有企业， 国有企业融资更为便利

（Ｃｕｌｌ 和 Ｘｕ， ２００５［２３］ ）， 更具备应对高风险的能力，
因此便利的融资环境为国有企业实施高经营杠杆提供

了保障条件。 而非国有企业在实施股权激励后， 由于

缺少资源支持， 其风险承担水平受到的影响程度则相

对较弱。 相比于非国有企业， 国有企业由于具备更强

的资金保障和承担风险能力， 实施股权激励对其风险

承担水平的激励作用更强， 因此能够在更大程度上提

高其经营杠杆。
表 ８ 报告了产权性质对股权激励和企业经营杠杆

之间关系的影响。 本文将 ＮＳＯＥ 定义为虚拟变量， 当

企业为非国有企业时， 该虚拟变量赋值为 １， 否则为

０。 列 （１） 中， 因变量为总成本变化率， ΔｌｎＳａｌｅｓ×
Ｅｑｕｉｔｙ 的系数显著为负 （ｐ＜０􀆰 １）， 而其与 ＮＳＯＥ 的交

乘 ΔｌｎＳａｌｅｓ × Ｅｑｕｉｔｙ ×ＮＳＯＥ 系数为正但不显著。 列

（２）、 列 （３） 中， 因变量为 ＳＧ＆Ａ 和 ＣＯＧＳ 的变化

率， 三项交乘 ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×ＮＳＯＥ 的系数均显著为

正。 该两列结果表明， 实施股权激励计划对 ＳＧ＆Ａ 和

ＣＯＧＳ 单项经营杠杆的影响在国有企业中均强于非国

有企业。 列 （４）、 列 （５） 中采用销售费用和管理费

用变化率作因变量时， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×ＮＳＯＥ 的系数

为正但不显著。
综合表 ８ 的结果来看， 实施股权激励计划对经营

杠杆的促进作用在国有企业中强于非国有企业， 并且

不仅能够提高国有企业中非核心业务的经营杠杆， 同

时也能够提高核心业务的经营杠杆。

表 ８ 企业产权性质对股权激励和经营杠杆的影响

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 １０５∗

（－１􀆰 ６９）
－０􀆰 １４８∗∗

（－２􀆰 ２５）
－０􀆰 ０８７∗∗

（－１􀆰 ９９）
－０􀆰 ２３０∗

（－１􀆰 ７９）
－０􀆰 １３５∗

（－１􀆰 ７２）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×ＮＳＯＥ
０􀆰 ０３２
（０􀆰 ４９）

０􀆰 １１６∗

（１􀆰 ６９）
０􀆰 ０９９∗∗

（２􀆰 １９）
０􀆰 １５０
（１􀆰 １２）

０􀆰 ０６９
（０􀆰 ８３）

Ｅｑｕｉｔｙ×ＮＳＯＥ
－０􀆰 ００３
（－０􀆰 １７）

－０􀆰 ０１９
（－１􀆰 ００）

－０􀆰 ０１５
（－１􀆰 １６）

－０􀆰 ０１９
（－０􀆰 ５２）

－０􀆰 ０１７
（－０􀆰 ７２）

ΔｌｎＳａｌｅｓ
－０􀆰 ０５６
（－０􀆰 ３４）

－０􀆰 １５７
（－１􀆰 ４８）

１􀆰 ０６３∗∗∗

（１４􀆰 ５３）
０􀆰 ７８５∗∗∗

（３􀆰 ５１）
－１􀆰 ２７０∗∗∗

（－９􀆰 ５０）

Ｅｑｕｉｔｙ
０􀆰 ００４
（０􀆰 ２５）

０􀆰 ０１９
（１􀆰 ０７）

０􀆰 ０１２
（１􀆰 ０８）

０􀆰 ００９
（０􀆰 ２７）

０􀆰 ０２３
（１􀆰 ０７）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

８６
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ ９９１ ２０ １２８ ２０ ２４５ １９ ６１６ １９ ２０８

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ８０５ ０􀆰 ２１４ ０􀆰 ８２０ ０􀆰 １８４ ０􀆰 ２２７

（二） 需求不确定性

根据期权理论， 企业是否投入固定成本可以视为

一个等待期权， 该期权价值随着需求不确定性的增加

而增加。 因此， 在需求不确定性较高时， 企业将继续

等待， 推迟固定成本投入的时间 （Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎ⁃
ｂｕｒｇ， ２００５［４］）。 已有研究认为当产品市场的需求不

确定性较高时， 企业未来收益的不确定性也较高， 管

理层较难判断固定成本投入的收益， 此时投入固定成

本面临较高的损失风险。 例如， Ｋａｌｌａｐｕｒ 和 Ｅｌｄｅｎｂｕｒｇ
（２００５） ［４］以医院为研究对象， 发现在面临不确定性

时， 医院将减少固定成本投入， 比如将固定薪资改为

小时工资。 鉴于企业固定成本投入决策受到市场需求

不确定性的影响， 那么实施股权激励计划与企业经营

杠杆的关系也将受到需求不确定性的影响。 在面临较

高的需求不确定性时， 股权激励对经营杠杆的促进作

用将被削弱。
表 ９ 报告了需求不确定性对股权激励和企业经营

杠杆关系影响的回归结果。 列 （１） 中， 因变量为总

成本变化率， ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ 的系数显著为负 （ ｐ＜
０􀆰 ０１）， 三项交乘 ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ 系数显

著为正。 该列结果表明， 在面临较高需求不确定性

时， 实施股权激励计划对经营杠杆的促进作用被削弱

了。 列 （２）、 列 （３） 中， 因变量分别为 ＳＧ＆Ａ 和

ＣＯＧＳ 的 变 化 率， 三 项 交 乘 ΔｌｎＳａｌｅｓ × Ｅｑｕｉｔｙ ×
Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ 系数在因变量为 ＳＧ＆Ａ 变化率时显著为

正， 在因变量为 ＣＯＧＳ 变化率时为正但不显著。 这两

列结果表明， 较高的需求不确定性会削弱实施股权激

励计划对 ＳＧ＆Ａ 经营杠杆的促进作用， 但不会影响股

权激 励 计 划 对 ＣＯＧＳ 经 营 杠 杆 的 作 用。 另 外，
ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ 的系数在列 （４） 中采用

销售费用变化率作因变量时显著为正， 在列 （５） 采

用管理费用变化率作因变量时为正但不显著。
结合表 ９ 的结果来看， 在需求不确定性较大时，

实施股权激励对企业经营杠杆的促进作用被削弱了。
这是因为需求不确定性增加了企业面临的风险， 从而

使得股权激励的实施难以继续增加管理层的风险承担

水平。 在细分成本后， 本文发现需求不确定性削弱股

权激励对企业经营杠杆的促进作用主要体现在 ＳＧ＆Ａ
经营杠杆而非 ＣＯＧＳ 经营杠杆中。 该结果表明， 在面

临需求不确定性时， 股权激励对非核心业务固定成本

投入程度的促进作用被削弱了， 而核心业务的经营杠

杆并未受到显著影响。

表 ９ 需求不确定性对股权激励和经营杠杆的影响

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ
－０􀆰 １００∗∗∗

（－５􀆰 ６２）
－０􀆰 ０７２∗∗∗

（－２􀆰 ９８）
－０􀆰 ００９
（－０􀆰 ５５）

－０􀆰 １５０∗∗∗

（－３􀆰 １９）
－０􀆰 ０７２∗∗

（－２􀆰 ５１）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｅｑｕｉｔｙ×Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
０􀆰 １１１∗∗∗

（３􀆰 ４２）
０􀆰 １００∗∗

（２􀆰 ２７）
０􀆰 ０４５
（１􀆰 ５４）

０􀆰 ２３５∗∗∗

（２􀆰 ７４）
０􀆰 ００９
（０􀆰 １６）

Ｅｑｕｉｔｙ×Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ
－０􀆰 ０７９∗∗∗

（－５􀆰 ０２）
－０􀆰 ０２３
（－１􀆰 １１）

－０􀆰 ０１４
（－１􀆰 ０３）

－０􀆰 １３１∗∗∗

（－３􀆰 １６）
－０􀆰 ０２４
（－０􀆰 ９４）

９６
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ΔｌｎＴｏｔａｌｃｏｓｔ ΔｌｎＳＧ＆Ａ ΔｌｎＣＯＧＳ ΔｌｎＳｅｌｌｉｎｇｅｘｐ ΔｌｎＡｄｍｉｎ

ΔｌｎＳａｌｅｓ
－０􀆰 ０３５
（－０􀆰 ４１）

－０􀆰 １６８
（－１􀆰 ６１）

１􀆰 ０６９∗∗∗

（１４􀆰 ８８）
０􀆰 ７７９∗∗∗

（３􀆰 ５４）
－１􀆰 ２８８∗∗∗

（－９􀆰 ８１）

Ｅｑｕｉｔｙ
０􀆰 ０１１∗

（１􀆰 ９０）
０􀆰 ００７
（０􀆰 ８６）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ４２）

０􀆰 ０１０
（０􀆰 ６６）

０􀆰 ０１１
（１􀆰 １９）

ΔｌｎＳａｌｅｓ×Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｆｉｒｍ ｆｉｘｅｄ ｅｆｆｅｃｔｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １８ ９９１ ２０ １２８ ２０ ２４５ １９ ６１６ １９ ２０８

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 ８０５ ０􀆰 ２１４ ０􀆰 ８２０ ０􀆰 １８５ ０􀆰 ２２７

六、 结论

本文研究了股权激励计划的实施对企业经营杠杆

的影响， 从而有助于更为深入地理解企业经营杠杆决

策的影响因素， 进一步打开公司战略性成本决策因素

的 “黑匣子”。 实证分析表明， 股权激励计划实施

后， 企业经营杠杆较高， 支持股权激励的激励效应假

说。 对总成本进行拆分后， 本文发现股权激励计划影

响的主要是企业销售费用和管理费用中的经营杠杆，
而对营业成本的经营杠杆没有产生显著影响。 上述结

果表明， 股权激励计划的实施能够促进企业进行长期

性投资， 增加对风险的容忍程度， 从而促进管理层增

加企业经营杠杆； 由于对非核心业务具有更大的自由

裁量权， 管理层倾向于调整非核心成本的结构， 而不

是核心成本的结构。 采用处理效应模型、 ＰＳＭ 和 ＤｉＤ
模型解决内生性问题后， 该结果保持稳健。

进一步分析有以下发现。 其一， 实施股权激励对

经营杠杆的影响在国有企业和非国有企业中有所差

异。 国有企业中的政府干预、 薪酬管制的特点以及较

强的资源支持使得股权激励对经营杠杆的促进作用在

国有企业中强于非国有企业。 其二， 实施股权激励对

经营杠杆的影响在面临不同的需求不确定性环境时也

会有所差异。 由于较高的需求不确定性会给固定成本

投入的收益带来更大的风险， 因此较高的需求不确定

性会削弱股权激励对经营杠杆的促进作用。
本文的理论贡献在于以下两个方面。 第一， 本文

从企业经营杠杆这一重要视角切入， 补充了股权激励

经济后果方面的研究。 目前国内对股权激励计划经济

后果的讨论多集中于企业投资行为 （例如有形资产

或企业创新投资）， 并且尚未得出一致的结论。 企业

投资存在异质性， 固定成本高的投资增加了企业风

险， 而变动成本高的投资对企业风险水平的提高程度

相对较弱。 如果单纯以有形资产或是企业创新的总量

作为研究对象， 都只能部分反映企业风险。 从经营杠

杆角度考察股权激励的经济后果， 有助于全面地探索

股权激励是否能够提高企业风险承担水平。 第二， 本

文拓展了战略性经营杠杆影响因素方面的研究。 近年

来学者们关注了大量经营杠杆的影响因素， 本文进一

步挖掘了股权激励计划对企业经营杠杆决策的影响。
本文的结果表明， 股权激励作为企业创新性的薪酬计

划， 改变了管理层的收益函数， 促进了管理层长期视

野的拓展和风险承担水平的提升， 进而对企业经营杠

杆产生重要影响。
本文的结论也具有一定的实践意义。 第一， 从企

业角度来看， 本文对企业考察股权激励计划的激励效

果有借鉴作用。 企业评估股权激励的激励效果不应只

停留在投资规模层面， 而应该同时关注企业经营杠杆

的改变。 忽略对经营杠杆的关注可能会使得管理层盲

目投资于变动成本高的项目， 因规避风险而丧失合理

的投资机会， 而从经营杠杆角度考察股权激励的激励

效果可以在一定程度上提供更加立体的考察视角。 第

二， 从政府角度来看， 应当对不同经营杠杆的企业实

０７
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行差异化的补贴政策。 对于经营杠杆低的企业可以适

度鼓励其提高风险承担水平， 增加长期投资， 助力经

济的长期发展； 而在面对突发公共卫生事件时， 可以

对经营杠杆高的企业适当增加政府补贴， 缓冲企业面

临的突发风险。 第三， 从投资者角度来看， 本文结果

表明股权激励增加了企业经营杠杆， 投资者应当根据

上述信息充分考虑企业股权激励计划带来的风险和收

益， 对企业的发展价值进行更加准确的评估。
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一、 引言和文献综述

如何消除贫困一直是各国政府以及世界扶贫组织

冀望攻克的难题， 而国际经验显示政府如何选择符合

自身发展条件的扶贫模式至关重要。 中华人民共和国

成立之时， 中国人均国内生产总值 （ＧＤＰ） 只有 ２７
美元， 是世界上最贫穷的国家之一， 但是改革开放

４０ 年以来， 中国经济快速增长， ２０１８ 年中国人均

ＧＤＰ 高达 ９ ７７０ 美元， 早已成为世界银行所认定的中

等偏上收入国家。① 为了实现 ２０２０ 年全面脱贫， 迈

入小康社会的工作目标， 中国政府所实行的精准扶贫

政策成功使 ７ 亿人脱离贫困， 对全球减贫的贡献率超

过 ７０％。 而中国的扶贫模式是否也能在其他国家取

得相同的成果呢？ 从扶贫的国际实践来看， 扶贫模式

的选择从来都没有标准答案。 比如， 在我国改革开放

初期， 国际社会非政府组织便开始向中国提供援助，
引进国际理论、 经验和资金来帮助中国扶贫， 后来我

国又先后与世界银行、 亚洲开发银行、 联合国开发计

划署等专业国际扶贫机构开展一系列的扶贫项目合

作， 近期更是在世界银行的 “三支柱” 减贫理论

（扩大机会、 推动赋权和增强安全） 基础上提出精准

扶贫框架， 是世界银行这一减贫战略最成功的实践案

例。 虽然世界银行等国际扶贫机构在中国取得重大成

果， 但类似的国际援助和减贫战略在印度、 部分拉美

国家和非洲地区却收效甚微， 甚至出现贫困人口不减

反增的现象 （Ｃｈｅｎ 和 Ｒａｖａｌｌｉｏｎ， ２００８［１］； Ｒａｖａｌｌｉｏｎ，
２０１０［２］）。 笔者认为这可能跟每个国家所选择的扶贫

模式与该国特征不匹配相关， 只有选择了适合该国特

征的扶贫模式， 减贫才能取得显著效果。 因此， 本文

根据不同的扶贫项目管理方式将扶贫分为 “专业式

扶贫” 和 “开发式扶贫”， 从理论上分析两种模式背

后的激励逻辑， 并且比较两种模式的优劣。 同时， 我

们还根据多边和双边国际援助的不同特性来模拟这两

种扶贫模式， 验证理论结果。
部分经济学家认为贫困人口之所以长期存在的原

因是因为 “最低财富门槛” 的限制。 无论是国家、
家庭、 还是个人， 如果其财富低于这个门槛， 那么未

来财富将无法持续增长而陷入所谓的 “贫困陷阱”
当中 （Ｂｏｗｌｅｓ 等， ２０１５［３］ ）。② ２０１９ 年诺贝尔经济学

奖得主阿比吉特·班纳吉和埃丝特·迪弗洛利用随机

实地实验方法 （Ｒａｎｄｏｍｉｚｅｄ ｆｉｅｌｄ ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ） 发现落

入 “贫困陷阱” 的原因很多， 有可能是因为贫困人

口的健康和营养状态达不到工作最低需求， 或者是家

庭贫困无法支持下一代的教育来累积人力资本， 又或

是财富不足以支撑生产所需的资本和技术。 即使政府

提高贫困人口的工资或生产品价格， 其脆弱的收入结

构又容易受到市场变化的冲击， 轻易就能使贫困人口

再次返贫 （Ｂａｎｅｒｊｅｅ 等， ２０１１［４］ ）。 经济学家对于如

何摆脱 “贫困陷阱” 的看法大不相同。 支持自由市

场经济模式的经济学家反对政府或国际组织以补贴或

赠予的方式进行输血式扶贫， 他们认为这种扶贫模式

会导致资源分配无效率， 甚至引发道德危机， 使贫困

人口丧失工作意愿。 比如， 自由市场经济模式的支持

者认为国际援助无异于是一种外部补贴， 将财力物力

送给没有能力或没有意愿执行减贫政策的政府手上，
而大量的贫困人口就是这些政府先前制定的 “坏”
政策所导致的。 他们还认为国际援助可能会恶化受助

国贪污腐败的道德风险， 即使国际援助有附加条件，
也不会改变受助国原有的 “坏” 政策 （Ｆｅｙｚｉｏｇｌｕ 等，
１９９８［５］； Ｂｕｒｎｓｉｄｅ 和 Ｄｏｌｌａｒ， ２０００［６］）。 相反地， 另一

派经济学家认为部分贫困人口不是因为懒惰而致贫，
而是因为仅凭自身的条件很难跨越 “最低财富门

槛”， 此时就需要政府或国际组织能够协助他们跨过

门槛， 实现脱贫。 他们认为发展中国家的减贫是一种

国际公共品， 发达国家向发展中国家进行转移支付是

国际收入间的再分配， 可以给予发展中国家人民更多

的机会， 从而能够更好地维护共同利益。 国际扶贫机

构也可以利用国际援助为条件， 要求受助国进行政策

改革， 推行有助于经济增长和减贫的 “好” 政策

（Ｓａｃｈｓ， ２００５［７］； Ｙｔｈｉｅｒ， １９９８［８］； Ａｚａｍ 和 Ｌａｆｆｏｎｔ，
２００３［９］）。 许多研究也针对以上两种观点进行实证分

析， 发现不论是政府主导还是市场主导的扶贫模式各

具优缺点。 政府主导的扶贫模式虽然减贫能力强、
工具较多， 可以选择项目并且统筹一切扶贫资源的

分配， 但缺点是容易受到政府失灵、 资源错配和其

他政治因素干扰 （Ｍｅｎｇ， ２０１３［１０］； 阎坤和于树一，
２００８［１１］）。 而市场主导的扶贫模式虽然强调以贫困社

３７

①

②

根据 ２０１０ 年世界银行最新公布的 １􀆰 ９ 美元 （每天） 国际贫困线标准， 中国在 １９８１ 年的贫困发生率高达 ８８􀆰 ３２％， 占世界总量的 ４３􀆰 １９％， 其

中农村人口的贫困发生率超过 ９５％。 ２０１５ 年贫困发生率已下降至 ０􀆰 ７％。
除了财富门槛效应外， 制度失灵和邻里效应也会带来贫困陷阱。
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区为主体， 让市场自己发挥作用， 并由社区自主开发

和选择扶贫项目以提高项目的效率和精准度， 但缺点

是在信息严重不对称以及监督机制不够健全的国家，
可能存在协调成本过高或是扶贫资金被精英阶层捕获

等问题 （ Ｐａｒｋ 和 Ｗａｎｇ， ２０１０［１２］； Ｇａｌａｓｓｏ 和 Ｒａｖａｌｌ⁃
ｉｏｎ， ２００５［１３］）。 由于两种模式各具优缺点， 也有人

认为应根据具体情况结合两种扶贫模式才能达到最佳

的减贫效果 （贾俊雪等， ２０１７［１４］）。
从减贫的国际实践来看， 自由市场经济模式下的

减贫成效不一定优于政府主导下的扶贫模式。 在市场

模式下， 减贫取决于经济增长的方式和贫困人口利用

经济增长所创造出来的机会的能力。 如果经济不再增

长， 或是增长速度变慢， 那么减贫只能通过福利制度

的再分配或扶贫政策来实现。 但是自由市场经济模式

往往遵循市场机制， 根据生产要素的边际生产率分配

资源以达到效率最优， 但贫困人口不管是人力资本还

是物质资本的边际生产率都相对较低， 经济增长红利

往往向富人倾向， 容易造成贫困人群边缘化， 贫困人

口的财富累积很难跨越 “最低财富门槛”。 同时， 自

由市场经济模式反对政府强力干预市场， 认为政府的

行政干预常常是无效且缺乏效率的， 不仅容易形成贫

困人口对福利的依赖， 还无法产生除了促进贫困人群

的消费外其他更积极的经济影响。 在缺乏强有力的政

府大力支持下， 贫困人群大多无法摆脱贫困陷阱。 欧

美等经济发达国家尚且无法完全消除贫困人口， 经济

上还面临转轨风险的发展中国家更是如此。 比如， 采

用自由市场经济模式的多个非洲国家由于政府功能过

小， 政权不稳定， 缺乏行政能力去征足够的税收， 也

没有天然资源来补贴财政收入， 政府不仅无法扶贫，
还要跟穷人课税来维持政府运作， 使其丧失生产意

愿， 扶贫完全依赖国际组织的援助。 又比如受到华盛

顿共识影响而改行自由市场经济模式的部分拉美国

家， 其自身的经济和社会条件不足以支撑快速的市场

自由化。 一旦经济遭受外在冲击， 本国经济容易崩

溃， 反而造成大量的贫困人口。 因此， 盲目采用自由

经济市场模式来减贫不一定能达到很好的成效。
中国的减贫成就与政府主导的扶贫模式是分不开

的。 虽然中国经济的快速发展为扶贫事业提供了坚实

的基础， 但是部分贫困人口很难， 甚至无法享受经济

快速发展的红利， 主要原因就在于参与市场交易， 进

而分享经济发展的好处是需要成本的。 主流经济理论

基于交易成本为零的假设， 证明市场配置资源的有效

性。 相对于充分竞争市场， 贫困是外生的， 是负担和

负债， 减贫与市场有效之间实际上存在矛盾， 政府干

预减贫会产生市场扭曲， 破坏市场效率。 放松交易成

本为零的假设， 不仅没有从理论上否定市场的有效

性， 而且为政府、 社会与市场同时存在提供了理论空

间， 更加符合现实情况。 交易成本大于零， 把贫困人

群排斥在市场之外， 在这个框架下， 贫困不再是外生

因素， 而是交易成本的函数。 提高贫困人群的人力资

本， 降低贫困人群进入市场的门槛， 能够有效提高市

场效率， 实现减贫与人的发展的一致性。 在这个理论

基础上， 中国构建了精准扶贫政策框架， 是中国根据

自己独特的政治和制度优势， 创新性地设计、 组织和

实施具有中国特色的目标瞄准扶贫模式。 强调以政府

为主导， 协同企业和社会共同发力的减贫模式。 对于

能够参与劳动的贫困人口， 帮助他们获得参与市场的

交易成本， 以产业扶贫、 就业扶贫和教育扶贫的方式

提高贫困人口的人力和物质资本， 协助他们参与市场

活动， 分享发展红利； 对于不具备工作能力的贫困人

口， 政府以社会保障和其他创新性的扶贫方式， 如光

伏扶贫、 资产收益扶贫和以股权为主的产业扶贫等，
使无法工作的贫困人口能够获得持续稳定的收入。 而

对于地理环境恶劣、 不利于发展经济的地区， 政府以

生态扶贫或易地搬迁的方式使贫困人口脱离极端

贫困。①

在这个理论基础上， 本文主要比较分析政府主导

下的两种扶贫模式： “专业式扶贫” 和 “开发式扶

贫”。 总体而言， 贫困地区要施行具体的项目来产生

效益、 摆脱贫困， 但不同的国家发展情况不同， 需要

采用和国家本身的条件特征相匹配的扶贫模式才能达

到最优的减贫效果。 我们从官员激励机制的角度出

发， 采用一个两期的委托代理模型来阐明这两种扶贫

模式的特点。 在 “专业式扶贫” 下， 扶贫官员是经

过挑选专业培训过的， 能力较强， 能够比较准确的发

展符合本地区比较优势的产业。 与此同时， 上级政府

也重视扶贫项目的挑选和管理， 在项目运行过程中深

４７

① 我国先后发布 《国家八七扶贫攻坚计划 （１９９４—２０００ 年）》， 《中国农村扶贫开发纲要 （２００１—２０１０ 年）》 《中国农村扶贫开发纲要 （２０１１—
２０２０ 年）》 等一系列中长期扶贫规划， 并在 “十三五” 规划中将消灭贫困提高为一个必须完成的政治目标， 要在 ２０２０ 年实现农村贫困人口

全部脱贫， 贫困县全部摘帽。
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度跟踪参与。 因此上级政府可以从第一期项目的运行

中了解到影响项目成功的外生冲击的信息， 从而在下

一期减轻委托代理理论中的信息不对称问题， 并对扶

贫官员下一期的表现提出更高的要求。 在这种动态考

核体系下， 容易出现棘轮效应 （Ｒａｔｃｈｅｔ Ｅｆｆｅｃｔ）， 也

就是扶贫官员知道如果第一期认真履行职责， 第二期

的考核标准会更高， 从而削弱官员在第一期的激励效

果， 增加扶贫官员在第一期的道德风险， 导致较低的

努力水平； 相反地， “开发式扶贫” 一般是指对扶贫

项目实行 “漫灌” 式管理， 不会派遣或者培训专业

的扶贫官员去运作扶贫项目， 一般从本地挑选官员。
上级政府不会深入参与项目的运行， 上级政府激励官

员的方式是根据项目的最终收益决定官员去留。 当扶

贫项目取得好的收益时， 该官员可被证明是有能力管

理扶贫项目的， 继续留任； 而当项目未能产生效果

时， 通常会被换掉。 由于上级完全按照第一期的扶贫

结果决定官员去留， 因此对于官员在第一期的激励效

果很强。 我们的结果表明， 两种扶贫模式的优劣取决

于具体的参数， 如果一个贫困地区本地的扶贫官员是

高能力的概率足够低， 那么在开发式扶贫下能选到有

能力的官员概率很低， 开发式扶贫没有相对优势； 如

果这个概率足够高， 官员的能力不是问题， 棘轮效应

的负面作用更大， 开发式扶贫更为有效。 另外， 扶贫

官员的道德风险水平和扶贫潜在收益也会影响这两种

模式的优劣。 我们的模型表明在道德风险较小和扶贫

收益较大的情况下， 专业式扶贫更为有效。
“专业式扶贫” 和 “开发式扶贫” 的理论基础不

仅适用于政府所选择的扶贫方式， 还可用来解释采取

不同扶贫模式的国际援助项目为何效果不同。 本文使

用经济合作与发展组织 （ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ ｆｏｒ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ
Ｃｏ⁃ｏｐｅｒａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ＯＥＣＤ） “国际发展统

计” 数据库的国际援助数据来验证理论模型的结论，
并根据多边和双边国际援助的特征， 将其分别作为专

业式扶贫和开发式扶贫的代理变量。 国际援助的捐赠

者可被视为是理论模型中的委托人 （上级政府）， 受

助国政府可被视为是代理人 （扶贫官员）。 实证结果

发现， 若受助国的官僚体系质量足够低， 也就是选到

有能力的官员概率很低， 专业式扶贫更为有效； 反之，
则开发式扶贫更有效。 我们也将受助国的贪污程度和

劳动参与率分别作为该国官员的道德风险和扶贫潜在

收益的代理变量， 贪污程度低代表扶贫官员的道德风

险低， 劳动参与率高代表扶贫潜在收益高。 以这两个

指标的平均值为基准对样本进行分组， 分别进行回归

分析， 实证结果与理论推论还是一致的： 专业式扶贫

在道德风险较小和扶贫收益较大的情况下更为有效。
本文的创新之处是从一个新的视角来探讨两种扶

贫模式有效性的问题。 我们首先从激励机制的角度来

详细说明专业式扶贫和开发式扶贫的优劣。 专业式扶

贫模式下， 上级政府的控制更为严格， 而在开发式扶

贫模式中， 上级政府的控制比较弱。 我们的模型表明

这两种模式各有优劣， 必须根据贫困地区的特点选取

与之相适应的扶贫模式。 本文的实证研究验证了国际

援助对减贫的有效性取决于具体的扶贫模式， 证实了

理论模型的结论。
余文的结构安排如下： 第二部分构建了一个委托

代理的理论模型， 就不同扶贫模式进行理论分析； 第

三部分为实证模型和结果分析， 利用国际援助数据来

验证理论模型结果； 第四部分为本文的结论和政策

建议。

二、 理论模型

本模型基于 Ｃｒéｍｅｒ （１９９５） ［１５］ 的研究， 从委托

代理理论的角度出发来阐明 “专业式扶贫” 和 “开
发式扶贫” 的特点， 并比较这两种扶贫模式的优劣。
本文的不同之处在于， 我们在动态模型中引入了

“棘轮效应”， 并把扶贫官员的能力和扶贫模式联系

起来。
在开发式扶贫方式下， 上级政府直接把扶贫任务

代理给当地扶贫官员， 当地扶贫官员有一定的概率是

低能力的。 如果扶贫官员是低能力的， 无论官员如何

努力， 项目的收益为零。 扶贫官员也有一定的概率是

高能力的， 此时项目的收益就取决于扶贫官员的努力

水平和外生的冲击， 高能力官员运行项目的收益可能

为 Ｂ＞０， 也可能为 ０， 为简单起见， 我们假定努力水

平为 ０ 或者 １， 分别代表付出努力或者不付出努力。
如果付出努力， 收益为 Ｂ 的概率就高， 收益为 ０ 的

概率低。 如果高能力官员不付出努力， 收益为 Ｂ 的

概率就低， 收益为 ０ 的概率就高。 所以， 如果第一期

扶贫项目的收益为 ０， 那么就有两种可能， 一种可能

是扶贫官员的能力低， 另外一种可能是官员的能力

高， 但由于努力水平和外生冲击的共同作用， 使得收

益有可能为 ０。 在开发式扶贫中， 上级政府由于不了

解扶贫官员的能力， 在第一期末只能观察到第一期项

目的结果， 所以当发现第一期收益为 ０ 时， 就会认为

５７
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扶贫官员是高能力的概率更小①， 从而在下一期撤掉

该官员， 重新选择一个扶贫官员进行扶贫。 反之， 如

果第一期项目出现一个好的结果 （收益为 Ｂ＞０）， 则

会确定官员是高能力的， 那么下一期就会留任该

官员。
在专业式扶贫下， 扶贫官员是经过专业培训过

的， 能够比较准确地发展符合本地区比较优势的产

业。 比如世界银行对很多发展中国家的扶贫计划中，
都有包括针对扶贫人员的培训， 提升他们的人力资

本。 因此， 在专业式扶贫下我们认为所选取的官员都

是高能力的。② 与此同时， 我们假设在专业式扶贫

中， 上级政府深度参与或者跟踪项目的进行③， 当该

项目在第一期成功时， 上级能从第一期项目的运行中

了解到外生冲击的信息。 在第二期上级考虑合同的时

候， 由于有了外生冲击的信息， 上级政府和扶贫官员

之间的信息不对称问题得以减轻， 道德风险减少， 因

此上级政府往往会在下一期定下更高的目标， 从而导

致对扶贫官员的考核标准不断提升的情景。 在这种动

态考核体系下， 就会出现棘轮效应： 扶贫官员意识到

如果在第一期因为努力而提高扶贫收益概率时， 上级

政府更容易获取外生冲击的信息， 从而在第二期用更

少的信息租金成本要求扶贫官员的高努力水平。 这种

棘轮效应会削弱第一期对官员的激励效果， 恶化扶贫

官员在第一期的道德风险， 导致较低的努力水平。
（一） 单期模型

为了更好地理解开发式和专业式扶贫， 我们采用

一个两期的委托代理模型来进行研究。 在进行两期的

模型之前， 我们先来分析一下单期模型。
在开发式扶贫下， 上级政府不提供扶贫官员的培

训， 任用当地的官员， 其中高能力官员的概率是 ｐ∈
（０， １）， 低能力的概率是 （１－ｐ）。 我们假设不论低

能力官员的努力程度如何， 低能力官员所从事的项目

收益始终为 ０。 高能力官员的项目收益取决于其努力

水平和外生冲击。 我们假设努力水平是二元变量： 付

出努力或者不付出努力。 付出努力的话， 项目产生收

益为 Ｂ 的概率是 ｑｈ， 产生收益为 ０ 的概率是 （１－ｑｈ）。
不努力的话， 项目产生收益为 Ｂ 的概率是 ｑｌ， 产生收

益为 ０ 的概率是 （１－ｑｌ）。 我们假设 ｑｈ＞ｑｌ， Ｂ＞０， 即

付出努力会提高产生正收益的概率。 值得注意的是，
如果 ｑｈ ＝ １， ｑｌ ＝ ０， 那么就不存在信息不对称问题了。
反之， 如果 ｑｈ 只是略大于 ｑｌ， 并且 ｑｈ 越接近 ｑｌ， 那

么信息不对称就越严重， 上级政府更难从观察到的收

益水平来推断扶贫官员的努力水平。 在专业式扶贫

下， 扶贫官员是高能力的， 即 ｐ＝ １。
为了简便起见， 假设努力的成本为 Ｃ（ｅ）＝ １。 和

经典的道德风险模型的假设一样， 上级政府无法观察

到官员的努力水平， 但能观察到扶贫项目的收益。 通

过将扶贫官员的报酬和扶贫项目的收益联系起来， 上

级政府来激励官员付出努力。 当收益为 Ｂ 时， 扶贫

官员的报酬为 ｗ， 我们可以将 ｗ 理解为官员晋级所带

来的收益 （或者上级奖励和荣誉带来的收益）。 当收

益为 ０ 时， 官员的报酬标准化为 ０。
引理 １： 单期模型中， 上级政府在专业式扶贫模

式下的期望收益为 Ｓ′＝ ｑｈＢ－ｑｈ ／ δ， 在开发式扶贫下的

收益为 Ｓ＝ ｐｑｈＢ－ｑｈ ／ δ， 其中 δ ＝ ｑｈ －ｑｌ。 因此， 上级政

府更偏好专业式扶贫 （证明见附录）。
即在单期模型下， 专业式扶贫好于开发式扶贫，

其原因很直观： 专业式扶贫下官员都是高能力的， 而

开发式扶贫下， 官员只有一定的概率是高能力的。
（二） 两期模型

在我们考察的两期模型中， 上级政府只能承诺一

期的激励合同。 上级政府在第一期期初制定第一期的

激励合同， 在第二期期初， 上级会根据新的信息重新

制定第二期的合同， 这使得扶贫官员在第一期决定是

否努力的时候， 会理性预期到他第一期的行为对第二

期合同的影响。 因此， 在本文中， 我们用逆向归纳法

来求解最优的激励合同。
１􀆰 两期模型下的专业式扶贫。
在专业式扶贫下， 我们假设上级政府能挑选到高

能力的扶贫官员， 即 ｐ ＝ １ （该假设可以放松， 只要

专业式扶贫下选择到高能力官员的概率高于开发式扶

贫即可）。 官员在每期可以决定付出努力与否， 努力

的成本为 １， 如果付出努力， 收益为 Ｂ 的概率是 ｑｈ，
收益为 ０ 的概率是 （１－ｑｈ）。 不付出努力时， 收益为

Ｂ 的概率是 ｑｌ， 为 ０ 的概率是 （１－ｑｌ）， 且 ｑｈ＞ｑｌ。 在

专业式扶贫下， 上级政府不光参与选择项目， 也更深

６７

①
②

③

上级政府事先知道官员是高能力的概率， 如果第一期收益为 ０， 上级政府会更新官员是高能力的概率， 此更新后的概率会小于事先的概率。
或者我们可以假设在专业式扶贫下， 扶贫官员是高能力的概率小于 １， 但比在开发式扶贫下高能力的概率要高， 我们最后得到的定性结论仍

然成立。
世界银行的扶贫项目中都要求受援地区定期向其汇报项目的进度、 影响项目的新因素等实时情况。
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度地参与项目的运行， 对项目的监督、 审计以及进展

的跟踪都更细化。 因此， 如果第一期项目成功， 那么

通过第一期的项目的运行经验， 上级政府可以在第二

期项目进行的过程中得到新的信息。 具体地， 如果第

一期项目成功， 我们假设在第二期， 上级政府能够获

取一个官员在第二期是否努力的信号。① 这种有信息

含量的信号有助于上级政府缓解在第二期道德风险所

带来的效率损失， 但是扶贫官员会预计到如果第一期

项目成功， 那么上级政府在第二期就会得到有价值的

信号， 这会使得官员在第二期的信息租金减少。 因

此， 在第一期阶段， 官员付出努力的激励会减弱。 这

种第一期的成功会带来新的信息， 从而导致第二期的

考核的标准更严格的话， 就会出现棘轮效应。②

在专业式扶贫下， 如果第一期项目成功， 在第二

期上级政府能观察到关于扶贫官员第二期努力水平的

一个信号： σ∈ 􀭺σ， σ＿{ } ， 并且 Ｐｒ（ σ＿ ｜ ｅ＝ ０）＝ Ｐｒ（􀭺σ ｜

ｅ＝１）＝ θ， 其中 θ∈ １
２
， １æ

è
ç

ù

û
úú 。 θ 越大， 就表示该信号

的精确度越高。 如果第一期项目成功， 上级政府将得

到该信号， 如果第一期项目失败， 就不能获得该

信号。
我们用逆向归纳法来求解：
（１） 先求解如果第一期项目成功时第二期的最

优合同。
（２） 再求解第一期项目收益为 ０ 时第二期的最

优合同。
（３） 最后求解第一期的最优合同以及上级政府

在专业式扶贫下的收益。
定理 １： 在专业式扶贫下， 上级政府的期望收益

为 ＵＺ ＝ ２ｑｈ Ｂ－ １
δ

æ

è
ç

ö

ø
÷ （证明见附录）。

２􀆰 两期模型下的开发式扶贫。
在开发式扶贫中， 上级政府不参与具体的扶贫项

目， 全权交给扶贫官员来挑选和实施扶贫项目。 在每

一期的期初， 上级政府都可以从许多同质的官员里面

选择一个扶贫官员来扶贫， 从事前来看， 每个扶贫官

员是高能力的概率是 ｐ。
当项目第一期产出为 ０ 时， 上级政府会撤掉原有

的扶贫官员， 在第二期挑选新的官员来重新选择扶贫

项目。 第一期产出为 ０， 有两个原因， 要么是官员能

力低 （所选择的项目和该地情况不匹配）， 要么是官

员能力高， 但由于外在冲击使得产出为 ０。 运用贝叶

斯法则更新对于官员能力的信念， 可以得到如果第一

期产出为零， 那么官员能力低的概率大于先验概率

（１－ｐ）， 因而上级政府会撤掉扶贫官员， 重新选择一

个官员， 新官员是高能力的概率仍然为 ｐ∈（０， １）。
类似地， 如果当第一期的收益为 Ｂ 时， 那么可

以推出一定是高能力的官员。 因此， 第二期就没有必

要替换官员， 而是使用相应的最优激励合同继续激励

该官员付出努力。 如果扶贫官员继续留任， 那么扶贫

官员的报酬取决于第二期的产出水平， 如果不留任，
那么在第一期末按照第一期的合同规定获取相应的报

酬。 在这种开发式扶贫下， 只有在第一期的收益是 Ｂ
时， 上级政府才会留任该官员继续该项目。 因此， 在

第一期结束后， 有两种情况：
如果第一期的产出为零， 那么官员被撤换掉， 获

取的报酬为 Ｗ（０）。
如果第一期的产出为 Ｂ， 官员留任， 根据第二期

项目的收益是否为 Ｂ， 其报酬记为 Ｗ（ＢＢ） 或者 Ｗ
（Ｂ０）。

我们同样运用逆向归纳法来求解两期模型下的最

优开发式扶贫激励合同。
定理 ２： 在开发式扶贫下， 上级政府的期望收益为

ＵＫ ＝ ｐｑｈ Ｂ－ １
ｐδ

æ

è
ç

ö

ø
÷ （２－ｐｑｈ）＋（Ｂｑｈ－１）

é

ë
êê

ù

û
úú ＝ ［２＋ｑｈ（１－ｐ）］ Ｓ＋

ｑｈ［（１－ｐ）ｑｈ＋ｐｑｌ］
δ

（证明见附录）。

３􀆰 开发式扶贫和专业式扶贫的比较。
我们从上面的分析中， 得到中央政府比较上面所

得到的 ＵＺ 和 ＵＫ， 可以得到：
引理 ２： 如果 ｐ＝ １， 那么开发式扶贫会好于专业

式扶贫。
证明： 当 ｐ＝ １ 时， 我们代入到 ＵＫ 中， 化简后可

以得到 ＵＫ ＝ ２ｑｈ Ｂ－ １
δ

æ

è
ç

ö

ø
÷ ＋

ｑｈｑｌ

δ
。 因此， ＵＫ －ＵＺ ＝

ｑｈｑｌ

δ
。

７７

①

②

我们也可以从另外一个角度来理解在第二期有新的信息。 在我们的模型中， 第一期项目的收益取决于官员的努力程度和外在冲击， 第二期的

收益也取决于第二期的努力程度和第二期的冲击。 如果这两期的外在冲击具有相关性的话， 我们同样能在第二期就能得到第二期外在冲击的

信息， 因此， 这相当于我们文章中假设在第二期上级政府能观察到一个努力的信号。
世界银行和国际货币基金组织等专业的扶贫机构对受助国减贫的考核标准确实存在逐年提高的现象， 见 Ｍｉｌｇｒｏｍ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ （１９９２） ［１６］ 。
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我们可以把
ｑｈｑｌ

δ
看作是单纯由棘轮效应所带来的效率

损失。 因为此时 ｐ＝ １， 开发式扶贫在选择官员的能力

方面和专业式相同， 但由于中央政府不参与项目的运

行， 无法在第二期观测到有价值的信号， 因此不能在

第二期根据第一期的项目成功来提高考核标准。 这

样， 我们得出开发式扶贫好于专业式扶贫。
引理 ３： 存在唯一的 ０＜ｐ＜１， 不妨记为 ｐ∗， 使得

ＵＫ ＝ＵＺ。 当 ０≤ｐ＜ｐ∗ 时， ＵＫ ＜ＵＺ； 当 ｐ∗ ＜ｐ≤１ 时，
ＵＫ＞ＵＺ。

证明： 如果 ｐ 等于零， 那么显然专业式扶贫会好

于开发式扶贫 ＵＫ＜ＵＺ。 我们求 ＵＫ 对 ｐ 的导数， 可以

得到
ｄＵＫ

ｄｐ
＝ ２Ｂｑｈ －２Ｂｐｑ２

ｈ ＝ ２Ｂｑｈ（１－ｐｑｈ） ＞０， 因此， ＵＫ

对 ｐ 是单调递增的， 根据中值定理， 存在唯一的

０＜ｐ＜１， 记为 ｐ∗， 使得 ＵＫ ＝ＵＺ。 由于 ＵＫ 对 ｐ 是单调

递增， 所以当 ０≤ｐ＜ｐ∗时， ＵＫ ＜ＵＺ； 当 ｐ∗ ＜ｐ≤１ 时，
ＵＫ＞ＵＺ。 　

比较开发式扶贫和专业式扶贫， 就要看两种效应

的大小。 在开发式扶贫下， 上级政府在选择有能力的

官员方面有劣势， 会有一定的概率选取能力低的官员

从而不能产生任何收益。 在专业式扶贫下， 由于上级

政府深度介入项目的运行， 当第一期项目成功的时

候， 容易在第二期获取关于扶贫官员努力的信号， 从

而在第二期会利用这种信息， 导致扶贫官员在第一期

的努力激励减弱。 比较两种扶贫方式的优劣， 就是比

较这两种效应的相对大小。 如果 ｐ 足够小， 在开发式

扶贫下能选到有能力的官员概率很低， 那么官员的能

力就很重要。 如果 ｐ 足够大， 官员的能力问题不大，
棘轮效应的负面作用更大， 导致专业式扶贫处于

劣势。
从上边的分析可以看出， 在 ｐ ＝ ｐ∗ 时， 我们有

ＵＫ ＝ＵＺ。 下边的定理， 我们求解 ｐ∗ 和其他参数的

关系。

定理 ３： ｐ∗ 与参数 Ｂ， δ 的关系如下： ｄｐ∗

ｄＢ
＞ ０，

即为了使两种扶贫方式的期望收益相等， 项目成功的

收益 Ｂ 越大， 所需要的 ｐ∗越高。 换句话说， 对于任

何外生给定的高能力的官员所占的比例 ｐ， 项目成功

的收益 Ｂ 越大， 中央政府更可能偏好专业式扶贫。
ｄｐ∗

ｄδ
＞０， 其中 δ＝ ｐｈ－ｐｌ。 δ 越大， 代表道德风险越小。

因此， 在比较两种扶贫机制上， δ 越大， 棘轮效应所

带来的负作用就越小， 而扶贫官员的能力就越重要，
中央政府更可能偏好专业式扶贫。

证明： 令 ＵＫ ＝ＵＺ， 可以得到：

２ｑｈ Ｂ－ １
δ

æ

è
ç

ö

ø
÷ ＝ ｐ∗ｑｈ ２Ｂ－Ｂｐ∗ｑｈ－

２
ｐ∗δ

＋
ｑｈ

δ
＋Ｂｑｈ－１

æ

è
ç

ö

ø
÷

（１）

经过化简， 我们有 ［２－ｐ∗（２＋（１－ｐ∗） ｑｈ）］Ｂ ＝
ｐ∗ｑｌ

δ
。

我们先来讨论 ｐ∗和 Ｂ 的关系， 为了讨论的方便， 令

ｇ（Ｐ∗）＝ ２－ｐ∗（２＋（１－ｐ∗） ｑｈ）， 可得
ｄｇ（ｐ∗）
ｄｐ∗ ＜０。 等式

［２－ｐ∗（２＋（１－ｐ∗） ｑｈ）］Ｂ ＝
ｐ∗ｑｌ

δ
两边对 ｐ∗求导， 我们

得到 ｇ （ ｐ∗） ｄＢ
ｄｐ∗ ＋ Ｂ ｄｇ（ｐ∗）

ｄｐ∗ ＝
ｑｌ

δ
， 其中

ｄｇ（ｐ∗）
ｄｐ∗ ＜ ０，

ｇ（ｐ∗）＞０， 所以我们可以得到
ｄＢ
ｄｐ∗ ＝

ｑｌ
δｇ（ｐ∗）

－Ｂ ｄｇ（ｐ∗）
ｄｐ∗ ＞

０， 因此
ｄｐ∗

ｄＢ
＝ １
ｄＢ ／ ｄｐ∗ ＞０， 即如果项目成功的收益 Ｂ

越大， 那么 ｐ∗越大， 即对于固定的外生 ｐ， Ｂ 越大，
专业式扶贫越有可能好于开发式扶贫。

下来我们来求解 ｐ∗和 δ 的关系， 从式 （１）， 我

们得到：

２ｑｈＢ＝ ２ｐ∗ｑｈＢ－Ｂｐ∗２ｑ２
ｈ＋
ｐ∗ｑ２

ｈ

δ
＋Ｂｐ∗ｑ２

ｈ－ｐ∗ｑｈ

求 δ 对 ｐ∗的导数， 我们可以得到 ０ ＝ ２ｑｈＢ－２Ｂｐ∗ ｑ２
ｈ ＋

Ｂｑ２
ｈ－ｑｈ＋

ｑ２
ｈ

δ
－
ｐ∗ｑ２

ｈ

δ２

ｄδ
ｄｐ∗， 从而可得：

ｐ∗ｑｈ

δ２

ｄδ
ｄｐ∗ ＝ ２Ｂ－２Ｂｐ∗ｑｈ＋Ｂｑｈ－１＋

ｑｈ

δ

＝（Ｂ－１）＋Ｂ（１＋ｑｈ－２ｑｈｐ∗）＋
ｑｈ

δ
（２）

由我们前面的假设， 容易知道 Ｂ－１＞０， 并且 １＋
ｑｈ－２ｑｈｐ∗ ＝１－ｑｈｐ∗＋ｑｈ（１－ｐ∗）＞０， 因此上述方程 （２） 的

右边大于零， 即证明了
ｄδ
ｄｐ∗＞０， 从而我们有： ｄｐ∗

ｄδ
＞０。

三、 实证模型和结果分析

本文区分的两种扶贫模式都是上级政府主导下的

８７
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扶贫模式， 其中， 在 “专业式扶贫” 下上级政府把

控得更紧， 从培训官员到参与项目管理都积极参与，
这种做法的好处是能够任用高水平的官员， 但坏处是

很难保持政策上的动态一致性， 上级政府倾向于不断

提高对扶贫官员的要求。 而在 “开发式扶贫” 下，
上级政府不主导扶贫官员的选拔和培训， 也不具体参

与项目的运行， 仅仅依靠事后项目的成败来激励官

员， 政府控制力不强， 这样做的坏处是上级政府无法

保证官员的质量 （或者项目的质量）， 但可以保持政

策的动态一致性， 对激励官员更有效。
（一） 实证模型

由于微观项目数据的不易取得性， 本文采用较为

宏观的国际援助数据对 “专业式扶贫” 和 “开发式

扶贫” 的理论基础进行验证。 根据援助来源， 可以

将国际援助分为多边援助和双边援助。 前者是多边国

际机构， 如世界银行或国际货币基金组织， 利用成员

国捐款、 认缴股本或国际借款等资金向发展中国家或

地区所提供的援助， 而后者是援助国直接向发展中国

家或地区提供的援助。 多数学者认为多边援助是由世

界银行和国际货币基金组织等专业的扶贫机构所管

理， 集中了该领域的扶贫专家， 经常性地在开发中国

家进行扶贫项目与人员培训， 再加上它们是政治立

场相对中立的国际组织， 对于受助国的信息获取和

项目监督具有相对优势。 因此， 在我们的实证模型

中将多边国际援助视为 “专业式扶贫”。 而双边国

际援助是援助国和受助国之间独自进行的双边援助

项目， 扶贫往往不是唯一目的， 扶贫人员的人数和

专业性也相对不足， 而且由于政治立场不够中立，
往往无法对援助项目进行全过程的管理和监督， 只

能以项目最终结果为导向。 因此， 我们将其视为

“开发式扶贫” （Ａｓｋａｒｏｖ 和 Ｄｏｕｃｏｕｌｉａｇｏｓ， ２０１５［１７］；
Ｒｏｄｒｉｋ， １９９５［１８］； ＯＥＣＤ， ２０１３［１９］）。

本文在 Ａｌｖｉ 和 Ｓｅｎｂｅｔａ （２０１２） ［２０］ 的实证模型基

础上进行拓展， 加入用来模拟官员能力的官僚体系质

量指标， 并将其和两种扶贫模式进行交叉项处理， 模

型如下：

ｌｎＰ ｉｔ ＝αｌｎＰ ｉｔ－１＋β１ＡｉｄＭ
ｉｔ ＋β２（ＡｉｄＭ

ｉｔ ×ＢＱｉｏ）＋β３ＡｉｄＢ
ｉｔ

＋β４（ＡｉｄＢ
ｉｔ×ＢＱｉｏ）＋β５ＢＱｉｏ＋Ｘ′ｉｔθ＋ｖｉ＋εｉｔ （３）

其中， Ｐ ｉｔ是世界银行贫困和不平等数据库 （Ｐｏｖｅｒｔｙ

ａｎｄ Ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ Ｄａｔａｓｅｔ—ＰｏｖｃａｌＮｅｔ）① 中四个绝对贫困

指数。 （１） 贫困发生率 （Ｐｏｖｅｒｔｙ Ｈｅａｄｃｏｕｎｔ Ｉｎｄｅｘ）。
低于贫困线的人口占全部人口比例， 能反映贫困广

度。 （２） 贫困缺口指数 （Ｐｏｖｅｒｔｙ Ｇａｐ Ｉｎｄｅｘ）。 贫困

人口收入与贫困线之间的差距， 能反映贫困深度。
（３） 平方贫困距指数 （Ｓｑｕａｒｅｄ Ｐｏｖｅｒｔｙ Ｇａｐ Ｉｎｄｅｘ）。
贫困人口收入与贫困线差距的平方， 相当于在贫困缺

口指数的基础上根据贫困收入差距增加权重， 可用来

衡量贫困严重度。 （４） Ｗａｔｔｓ 指数 （Ｗａｔｔｓ Ｉｎｄｅｘ）：
贫困线和贫困人口所得的比例， 取对数后加总， 也是

一种贫困深度的衡量指标。 我们使用的贫困指标是按

照每人每天 １􀆰 ９ 美元的国际贫困线标准 （按 ２０１１ 年

购买力平价汇率） 估计出来的。 ＡｉｄＭ
ｉｔ 和 ＡｉｄＢ

ｉｔ 分别为

ＯＥＣＤ 数据库中由国际扶贫组织 （如世界银行、 联合

国、 货币基金组织和欧盟等） 所提供的多边国际援

助以及由发展援助委员会 （ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ａｓｓｉｓｔａｎｃｅ
Ｃｏｍｍｉｔｔｅｅ， ＤＡＣ） ３０ 个成员国所提供的双边国际援

助， 分别用来代表专业式扶贫和开发式扶贫。 所有国

际援助数据均是受助国收到的净值 （ＧＤＰ 占比）。
ＢＱｉｏ 是国际国家风险数据库 （ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｃｏｕｎｔｒｙ
Ｒｉｓｋ Ｇｕｉｄｅ， ＩＣＲＧ） 中的官僚体系质量指标， 数值越

大代表官僚体系质量越高， 有良好的人员补充和人才

培训机制， 在我们的实证模型中， 也代表上级政府有

更高的概率能够选到高能力的扶贫官员。 Ｘ ｉｔ是其他

控制变量， 包括基尼系数 （Ｇｉｎｉｉｔ）、 实际人均产出

（ＲＧＤＰＰＣ ｉｔ） 和抚养比 （ＡｇｅＤｅｐｉｔ）， 除国际援助数据

是净值外， 其他所有变量均取自然对数。
为了验证专业式扶贫是否在道德风险较小的国家

更为有效， 本文使用 ＩＣＲＧ 数据库中的贪污程度指标

代表扶贫官员的道德风险， 数值越大代表贪污程度越

低， 道德风险也越低。 以贪污程度指标的样本平均数

为基准， 将样本分为高道德风险和低道德风险样本。
同样地， 为了验证专业式扶贫是否在扶贫潜在收益较

大的国家更为有效， 我们用受助国的劳动参与率当作

扶贫的潜在收益， 劳动参与率越高， 扶贫潜在收益越

高。 同样以样本的平均劳动参与率为基准， 将样本分

为高潜在收益和低潜在收益样本， 直接验证两种扶贫

模式在两组样本中的有效性。
（二） 数据

本文样本包括 ８４ 个发展中国家 （见表 １）， 样本

９７
① 世界银行 ＰｏｖａｌＮｅｔ 数据库： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｉｒｅｓｅａｒｃｈ􀆰 ｗｏｒｌｄｂａｎｋ􀆰 ｏｒｇ ／ ＰｏｖｃａｌＮｅｔ ／ ｐｏｖＯｎＤｅｍａｎｄ􀆰 ａｓｐｘ。
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期间从 １９７９ 年到 ２０１７ 年， 除了官僚体系质量指标以

外， 其他所有变量的观测值均为三年平均数据， 如

第一个观测值是 １９７９—１９８１ 年的平均值； 第二个

观测值是 １９８２—１９８４ 年的平均值， 以此类推。 由

于官僚体系质量有可能因为接受国际援助而发生质

量变化， 因此采用每三年期间的期初数据来避免内

生性问题， 如第一个观测值取的是 １９７９ 年的官僚

体系质量数据。
本文使用的四个绝对贫困指数均是取自世界银行

的 ＰｏｖｃａｌＮｅｔ 数据库， 该数据库包含 １００ 多个发展中

国家和地区的微观抽样家庭调查数据， 在 １９８１—
２００８ 年期间每隔三年估计一次贫困指数， 之后又加

入 ２０１０—２０１３ 年和 ２０１５ 年的数据 （Ｃｈｅｎ 和 Ｒａｖａｌｌ⁃
ｉｏｎ， ２００７［２１］）。 另外， 用来代表扶贫官员能力和其

道德风险的官僚体系质量指标以及贪污程度指标均取

自国际国家风险数据库。 官僚体系质量指标的原始数

据介于 ０ ～ ４ 分， 贪污程度介于 ０ ～ ６ 分， 分数越高，
该风险越小。 为了更好地比较制度质量， 本文将两个

指标分别除以自身的最大值， 使其数值介于０～ １ 之

间。 也就是说当官僚体系质量指标越接近于 １ 时， 官

僚体系质量越好， 官员能力普遍较高； 贪污程度指标

越接近于 １ 时， 贪污程度越小， 官员道德风险越低。
同时， 用来代表扶贫潜在收益的劳动参与力是国际劳

工组织估计的 １５ ～ ６４ 岁的劳动力占总人口比例， 取

自世界银行世界发展指标 （Ｗｏｒｌｄ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ Ｉｎｄｅｘ，
ＷＤＩ） 数据库。 最后， 由于国际援助净值在各国的

差异很大， 为了避免极端值对估计结果产生影响，
我们以国际援助总净值的样本平均数为基准， 将总

净值大于和小于样本平均数五个标准差的数据剔除

出样本。①

表 １ ８４ 个开发中国家———按道德风险和劳动参与率的样本平均值分类

低道德风险国家 高道德风险国家

高劳动参

与率国家

马达加斯加 （０􀆰 ３２）、 乌拉圭 （０􀆰 ４０）、 巴西 （０􀆰 ６１）、 莫桑比克

（０􀆰 ３３）、 厄瓜多尔 （０􀆰 ５０）、 马拉维 （０􀆰 ４２）、 几内亚 （ ０􀆰 ４０）、
坦桑尼亚 （ ０􀆰 ２２ ）、 中国 （ ０􀆰 ５１ ）、 秘鲁 （ ０􀆰 ３９ ）、 多 米 尼 加

（０􀆰 ３６）、 布吉纳法索 （ ０􀆰 ２９）、 刚果共和国 （ ０􀆰 ２５）、 赞比亚

（０􀆰 ２４）、 越南 （０􀆰 ４３）、 加纳 （０􀆰 ５２）

喀麦隆 （０􀆰 ４９）、 泰国 （ ０􀆰 ６３）、 埃塞俄比亚 （ ０􀆰 １９）、 安哥

拉 （０􀆰 ３８）、 巴布亚新几内亚 （０􀆰 ６１）、 委内瑞拉 （ ０􀆰 ３７）、
牙买加 （０􀆰 ６６）、 肯尼亚 （ ０􀆰 ５８）、 玻利维亚 （ ０􀆰 ３３）、 乌干

达 （０􀆰 ３２）、 洪都拉斯 （ ０􀆰 ３５）、 巴拿马 （ ０􀆰 ３３）、 尼日尔

（０􀆰 ３９）、 印度尼西亚 （ ０􀆰 ３７ ）、 白俄罗斯 （ ０􀆰 ２７ ）、 多哥

（０􀆰 １１）、 几内亚比绍 （０􀆰 ３１）、 哈萨克斯坦 （０􀆰 ５０）、 津巴布

韦 （０􀆰 ５２）、 乌克兰 （ ０􀆰 ２５）、 阿塞拜疆 （ ０􀆰 ２５）、 巴拉圭

（０􀆰 ２２）、 海地 （０）、 缅甸 （０􀆰 ２５）、 刚果民主共和国 （０􀆰 ０８）

低劳动参

与率国家

哥斯达黎加 （０􀆰 ５）、 智利 （０􀆰 ６６）、 博茨瓦纳 （０􀆰 ５７）、 马来西亚

（０􀆰 ６９）、 尼加拉瓜 （０􀆰 ２５）、 南非 （０􀆰 ６１）、 约旦 （０􀆰 ５２）、 纳米

比亚 （ ０􀆰 ５８ ）、 斯 里 兰 卡 （ ０􀆰 ５０ ）、 蒙 古 （ ０􀆰 ４６ ）、 冈 比 亚

（０􀆰 ４５）、 摩洛哥 （０􀆰 ５２）、 哥伦比亚 （０􀆰 ６）、 塞内加尔 （０􀆰 ３６）、
突尼斯 （０􀆰 ５０）、 土耳其 （０􀆰 ５４）、 伊朗 （０􀆰 ４５）、 印度 （０􀆰 ７４）、
萨尔瓦多 （０􀆰 ３０）、 科特迪瓦 （０􀆰 ３６）、 阿尔巴尼亚 （０􀆰 ３８）、 阿

尔及利亚 （０􀆰 ４４）、 叙利亚 （０􀆰 ２９）、 墨西哥 （０􀆰 ６１）

苏里南 （ ０􀆰 ４０）、 也门 （ ０􀆰 ３３）、 危地马拉 （ ０􀆰 ３０）、 埃及

（０􀆰 ４８）、 菲律宾 （ ０􀆰 ５１ ）、 塞尔维亚 （ ０􀆰 ５０ ）、 塞拉利昂

（０􀆰 １１）、 圭亚那 （０􀆰 ４８）、 巴基斯坦 （０􀆰 ４８）、 马里 （０）、 摩

尔多瓦 （０􀆰 ３４）、 伊拉克 （ ０􀆰 ２３）、 亚美尼亚 （ ０􀆰 ２５）、 利比

里亚 （ ０）、 尼日利亚 （ ０􀆰 ２８）、 黎巴嫩 （ ０􀆰 ４）、 孟加拉国

（０􀆰 ３２）、 加蓬 （０􀆰 ５１）、 苏丹 （０􀆰 １８）

　 　 注： 道德风险的样本平均数为 ０􀆰 ４； 劳动参与率的样本平均数为 ０􀆰 ６６。 括号中的数字是该国的官僚体系质量指数样本平均值。

（三） 实证结果分析

本文采用系统性 ＧＭＭ 的两步估计法来克服贫

困数据的时间持续性问题， 以及贫困和国际援助

可能存在的内生性问题， 如越贫困的国家可能得

到更多的国际援助。 在模型中我们引入贫困数据的

一期滞后项， 将贫困和国际援助视为内生变量， 并

使用稳健标准误方法处理异方差问题。 本文列出

Ａｒｅｌｌａｎｏ⁃Ｂｏｎｄ 的 一 阶 和 二 阶 序 列 相 关 检 验 以 及

Ｈａｎｓｅｎ Ｊ 过度识别约束检验结果， 所有估计结果均

通过检验。 除此之后， 本文报告了弱工具变量法的

检验结果， 在原假设为内生变量和工具变量的回归

系数均为零的基础上， Ｗａｌｄ 检验均显著拒绝原假

设， 说明工具变量具有一定的解释能力， 不是弱工

具变量。 最后， 本文还报告了回归结果的 Ｆ 统计

０８

① 国际援助总净值是多边援助和双边援助净值的加总。 国际援助总净值占 ＧＤＰ 比值在原始样本中介于－０􀆰 ２１ 到 １２０􀆰 １２ 之间， 差异很大。 剔除

极端值后， 国际援助总净值占 ＧＤＰ 比值介于－０􀆰 ２１ 到 ４６􀆰 ５６ 之间。 减少的 ７ 个样本分别为几内亚 １９８５—１９８７、 １９８８—１９９０、 １９９４—１９９６ 年以

及利比里亚 １９９１—１９９３、 １９９４—１９９６、 ２００６—２００８、 ２００９—２０１１ 年的数据。
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值， 说明整体回归结果的显著性。①

表 ２ 列出了两种扶贫模式对于减贫的实证结果。
我们发现专业式扶贫 （ＡｉｄＭ

ｉｔ ） 和开发式扶贫 （ＡｉｄＢ
ｉｔ ）

均能有效减贫， 但其相对有效性会受到扶贫官员质量

的影响。 估计结果发现当受助国的官员质量很低时，
专业式扶贫比开发式扶贫更好， 但其减贫效果随着官

员质量的上升而下降。 相反地， 开发式扶贫对官员质

量的要求很高， 只有当受助国的官员质量达到某种程

度时， 开发式扶贫才有显著的减贫效果， 否则有负面

作用。 以估计出的参数的基准， 我们也可以借由调整

官员质量的数值②， 找出能够使得专业式扶贫和开发式

扶贫有效减贫的阈值。 以贫困发生率为例， 平均而言，
当受助国的官员质量低于 ０􀆰 ４３ 时， 专业式扶贫更为有

效； 而当官员质量高于 ０􀆰 ６５ 时， 开发式扶贫反而会更有

效。 这个发现和我们的理论推论一致： 当被扶贫官员能

力足够低时， 专业式扶贫较为有效； 但当扶贫官员能力

足够高时， 开发式扶贫更有效。 其原因在于， 当受助国

质量比较低时， 国际专业扶贫机构集中了该领域的扶贫

专家， 经常性地对受援国进行扶贫项目与人员培训， 提

高该国的扶贫官员水平， 而双边援助国的开发式扶贫缺

乏对扶贫官员的专业培训。 因此， 当受援国的官员质量

比较低时， 专业式扶贫的效果更好。

表 ２ “专业式扶贫” 和 “开发式扶贫” 对于减贫的有效性分析

二阶段系统性 ＧＭＭ
贫困指标， 按每人每天 １􀆰 ９ 美元的国际贫困线标准 （２０１１ 年购买力平价汇率）

贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数

ｐｏｖｅｒｔｙｉｔ－１
０􀆰 ８３４∗∗∗

（０􀆰 ０７７ ６）
０􀆰 ７９６∗∗∗

（０􀆰 １０４ ０）
０􀆰 ７７８∗∗∗

（０􀆰 ０９７ ６）
０􀆰 ７７２∗∗∗

（０􀆰 ０７２ ３）

ＡｉｄＭ
ｉｔ

－０􀆰 ０５３∗∗

（０􀆰 ０２６ ４）
－０􀆰 ０７８∗∗

（０􀆰 ０３２ ６）
－０􀆰 ０８８∗∗

（０􀆰 ０３３ ５）
－０􀆰 ０９１∗∗∗

（０􀆰 ０２７ ３）

ＡｉｄＭ
ｉｔ ×ＢＱｉ０

０􀆰 ０７１
（０􀆰 ０６３ ２）

０􀆰 １３３∗

（０􀆰 ０７５ ２）
０􀆰 １４１

（０􀆰 ０９２ １）
０􀆰 １４４∗

（０􀆰 ０７２ ９）

ＡｉｄＢ
ｉｔ

０􀆰 ０３８∗∗∗

（０􀆰 ０１２ ２）
０􀆰 ０５１∗∗∗

（０􀆰 ０１７ ４）
０􀆰 ０５４∗∗∗

（０􀆰 ０１８ ８）
０􀆰 ０４９∗∗∗

（０􀆰 ０１６ ４）

ＡｉｄＢ
ｉｔ ×ＢＱｉ０

－０􀆰 ０８７∗∗∗

（０􀆰 ０２９ ７）
－０􀆰 １２３∗∗∗

（０􀆰 ０４４ ６）
－０􀆰 １２０∗∗

（０􀆰 ０４８ ９）
－０􀆰 １１９∗∗∗

（０􀆰 ０４０ ６）

ＢＱｉ０
０􀆰 ０９２

（０􀆰 １７５ ０）
０􀆰 ０１９

（０􀆰 ２６０ ０）
－０􀆰 １１２

（０􀆰 ３８８ ０）
－０􀆰 ０２５

（０􀆰 ２５７ ０）

Ｇｉｎｉｉｔ
１􀆰 ０７０∗∗∗

（０􀆰 ３４７ ０）
１􀆰 ５５６∗∗∗

（０􀆰 ５２９ ０）
１􀆰 ９２８∗∗∗

（０􀆰 ６６１ ０）
１􀆰 ７５８∗∗∗

（０􀆰 ４１５ ０）

ＲＧＤＰＰＣｉｔ
－０􀆰 １３６

（０􀆰 ０８９ ３）
－０􀆰 １９１

（０􀆰 １１８ ０）
－０􀆰 ２０８∗∗

（０􀆰 １０１ ０）
－０􀆰 ２４１∗∗∗

（０􀆰 ０８５ ０）

ＡｇｅＤｅｐｉｔ
１􀆰 ００１∗∗∗

（０􀆰 ２０２ ０）
１􀆰 ０９３∗∗∗

（０􀆰 ２２０ ０）
１􀆰 ０８４∗∗∗

（０􀆰 ２１６ ０）
１􀆰 １７２∗∗∗

（０􀆰 ２２９ ０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－２􀆰 ０７９∗

（１􀆰 １４３ ０）
－１􀆰 ７８５

（１􀆰 ３２１ ０）
－１􀆰 ４０９

（１􀆰 ３８０ ０）
－１􀆰 ４２２

（１􀆰 ２５０ ０）

观测值 ４００ ４００ ４００ ４００

国家数 ７８ ７８ ７８ ７８

Ｆ 统计量值 ３ ０６６􀆰 ５６∗∗∗ １ ０６５􀆰 ２４∗∗∗ ５５０􀆰 ００∗∗∗ １ １７２􀆰 ７３∗∗∗

弱工具变量 Ｗａｌｄ 检验值 ３３１􀆰 ６９∗∗∗ １６３􀆰 ４９∗∗∗ ２８０􀆰 ８８∗∗∗ ２２０􀆰 ６８∗∗∗

工具变量数 ３３６ ３３６ ３３６ ３３６

Ａｒ （１） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ０４８ ０􀆰 ０８０ ０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０７５

Ａｒ （２） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ５８４ ０􀆰 ８３２ ０􀆰 ６１１ ０􀆰 ９８２

Ｈａｎｓｅｎ 检验 ｐ 值 １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著， 下同。

１８

①

②

本文没有报告 Ｒ 平方统计量。 由于本文采取两阶段最小二乘法对参数进行估计， 部分自变量作为工具变量进入回归估计当中， 但是在估计 Ｒ
平方统计量时使用的是实际数值， 而不是使用工具变量估计后的数值， 因此 Ｒ 平方统计量在两阶段最小二乘法估计中没有太大的意义， 甚至

有可能为负。
官员质量数值介于 ０ 到 １ 之间， 数值越高， 官员质量越好。
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为了验证扶贫官员的道德风险是不是会影响专业

式扶贫和开发式扶贫的相对有效性， 我们以受助国的

贪污程度指数来表示官员的道德风险， 并假设受助国

的贪污程度越高， 其官员的道德风险越高。 我们以样

本平均数 （等于 ０􀆰 ４） 为基准， 将样本分为低道德风

险和高道德风险样本， 估计结果列于表 ３。 由于经过

样本分割后观测值太少， 本文直接估计多边和双边援

助在两组样本中的有效性， 忽略交叉项。 结果发现，
在低道德风险的样本中， 专业式扶贫较为有效； 而在

高道德风险的样本中， 开发式扶贫更为有效。 另外，
本文还验证扶贫的潜在收益是不是也会影响两种扶贫

模式的相对有效性， 我们根据受助国的劳动参与率来

表示扶贫的潜在收益， 并假设受助国的劳动参与率越

高， 接受国际援助后的潜在收益， 也就是潜在减贫效

果会更好。 以样本平均数 （等于 ０􀆰 ６６） 为基准， 将

样本分为高劳动参与率和低劳动参与率样本。 表 ４ 的

结果显示对于高劳动参与率的样本而言， 专业式扶贫

的减贫效果更佳， 而开发式扶贫的效果不显著； 在低

劳动参与率的样本， 两种扶贫模式的效果皆不显著。
分组实证结果跟我们的理论推论也一致： 专业式扶贫

在道德风险较小和扶贫收益较大的情况下更为

有效。①

以中国为例， 中国官僚体系质量的平均值为

０􀆰 ５１， 大于估计出的专业式扶贫阈值， 说明中国的

扶贫模式应该逐步从传统的 “专业式扶贫” 转向

“开发式扶贫” 会更有减贫成效， 而中国在减贫事

业中取得了显著成就也印证了这个理论。 在我国改

革开放初期， 官僚体系质量普遍较低， 需要借助上

级政府或是专业的国际扶贫组织对官员进行专业培

训， 并且采用深度跟踪项目进行、 对扶贫项目进行

每期评估的 “专业式扶贫”， 加上我国的劳动参与

率相对较高， 道德风险相对较低， 两者均提高了专

业式扶贫在中国的有效性。 但是， 随着官僚体系质

量的大幅提升， 我国上级政府又适当的改变扶贫模

式， 选择自主模式较高的 “开发式扶贫”。 在此模

式下， 扶贫官员可以自行决定扶贫项目， 而上级政

府只考察扶贫项目的最终成果， 并将扶贫成效纳入

官员晋升的考核之中。 我国减贫事业的巨大成功恰

好印证了我国精准扶贫的逻辑， 那就是因时制宜地

选择与本国官员质量和经济增长潜力等特征相匹配

的扶贫模式才能发挥最大的减贫成效。 中国扶贫模

式的成功选择对于其他国家特别是发展中国家的扶

贫事业有不可或缺的借鉴作用。

表 ３ “专业式扶贫” 和 “开发式扶贫” 对于减贫的有效性分析———根据道德风险程度分类

二阶段系统性 ＧＭＭ

贫困指标， 按每人每天 １􀆰 ９ 美元的国际贫困线标准 （２０１１ 年购买力平价汇率）

低道德风险样本 高道德风险样本

贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数 贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数

ｐｏｖｅｒｔｙｉｔ－１
０􀆰 ９８３∗∗∗

（０􀆰 ０６６ ５）
１􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ０６２ ３）
０􀆰 ９５６∗∗∗

（０􀆰 ０６７ ０）
０􀆰 ９６４∗∗∗

（０􀆰 ０７６ ５）
０􀆰 ８３０∗∗∗

（０􀆰 １１３ ０）
０􀆰 ７３２∗∗∗

（０􀆰 １５７ ０）
０􀆰 ６７９∗∗∗

（０􀆰 １７９ ０）
０􀆰 ７０４∗∗∗

（０􀆰 １４８ ０）

ＡｉｄＭ
ｉｔ

－０􀆰 ０２１
（０􀆰 ０１９ ３）

－０􀆰 ０３６∗∗

（０􀆰 ０１７ ５）
－０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ０１５ ６）
－０􀆰 ０５２∗∗

（０􀆰 ０２０ ７）
０􀆰 ０６１

（０􀆰 ０４６ １）
０􀆰 ０５８

（０􀆰 ０５７ ０）
０􀆰 ０６１

（０􀆰 ０６３ ６）
０􀆰 ０４１

（０􀆰 ０６９ ０）

ＡｉｄＢ
ｉｔ

０􀆰 ００５
（０􀆰 ００９ ６）

０􀆰 ０１４
（０􀆰 ０１２ １）

０􀆰 ０１３
（０􀆰 ０１１ １）

０􀆰 ０１７
（０􀆰 ０１３ ０）

－０􀆰 ０６３∗

（０􀆰 ０３３ ６）
－０􀆰 ０６９∗

（０􀆰 ０３７ ４）
－０􀆰 ０７５∗

（０􀆰 ０４４ ５）
－０􀆰 ０６６

（０􀆰 ０３９ ６）

Ｇｉｎｉｉｔ
０􀆰 ６３３∗∗

（０􀆰 ２５３ ０）
０􀆰 ５７５

（０􀆰 ３４９ ０）
０􀆰 ９１１∗∗

（０􀆰 ４１４ ０）
０􀆰 ７９３∗

（０􀆰 ４０８ ０）
１􀆰 ２８７∗∗

（０􀆰 ５５９ ０）
２􀆰 １２３∗∗

（０􀆰 ９１５ ０）
２􀆰 ９０５∗∗

（１􀆰 ３０６ ０）
２􀆰 ３２２∗∗

（０􀆰 ９６１ ０）

ＲＧＤＰＰＣｉｔ
－０􀆰 ０８５

（０􀆰 ０７６ １）
－０􀆰 ０５５

（０􀆰 ０９０ ３）
－０􀆰 ０８６

（０􀆰 １１３ ０）
－０􀆰 １１２

（０􀆰 ０９８ ６）
－０􀆰 １４７

（０􀆰 １２５ ０）
－０􀆰 ２８３

（０􀆰 １８９ ０）
－０􀆰 ３６１

（０􀆰 ２６４ ０）
－０􀆰 ３６２∗

（０􀆰 ２０８ ０）

ＡｇｅＤｅｐｉｔ
０􀆰 ２１４

（０􀆰 ２６５ ０）
０􀆰 ２４７

（０􀆰 ３１６ ０）
０􀆰 ４９４

（０􀆰 ４１８ ０）
０􀆰 ３４２

（０􀆰 ３０４ ０）
１􀆰 ２３２∗∗∗

（０􀆰 ３０８ ０）
１􀆰 ５７０∗∗∗

（０􀆰 ４０５ ０）
１􀆰 ８２２∗∗∗

（０􀆰 ４９８ ０）
１􀆰 ６８４∗∗∗

（０􀆰 ４３７ ０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 １５７

（１􀆰 ６００ ０）
－０􀆰 ３４１

（１􀆰 ７８４ ０）
－０􀆰 ８４５

（２􀆰 １９３ ０）
－０􀆰 ０４８ ０
（１􀆰 ７５１ ０）

－２􀆰 ７１８∗∗

（１􀆰 ２２４ ０）
－２􀆰 ４７６

（１􀆰 ８３８ ０）
－２􀆰 ４８９

（２􀆰 ５１０ ０）
－２􀆰 ０５４

（１􀆰 ９０８ ０）

观测值 １４３ １４３ １４３ １４３ １９９ １９９ １９９ １９９

国家数 ５１ ５１ ５１ ５１ ５８ ５８ ５８ ５８

２８
① 本文还用每人每天 ３􀆰 ２ 美元和 ５􀆰 ５ 美元国际贫困线标准所计算的贫困指标去进行稳定性检验， 结果大致稳健。
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续前表

二阶段系统性 ＧＭＭ

贫困指标， 按每人每天 １􀆰 ９ 美元的国际贫困线标准 （２０１１ 年购买力平价汇率）

低道德风险样本 高道德风险样本

贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数 贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数

Ｆ 统计量 ３ ８８５􀆰 １９∗∗∗ １ ０３５􀆰 ２８∗∗∗ ６４４􀆰 ０６∗∗∗ １ ３４８􀆰 ４８∗∗∗ １ ４６４􀆰 ００∗∗∗ ４２１􀆰 ６５∗∗∗ ２０３􀆰 ６４∗∗∗ ６３０􀆰 ３６∗∗∗

弱工具变量 Ｗａｌｄ 检验 ２４９􀆰 ８１∗∗∗ ２１１􀆰 ０９∗∗∗ ４１４􀆰 ０５∗∗∗ １８６􀆰 ０１∗∗∗ ８２􀆰 ９２∗∗∗ ５２􀆰 ５３∗∗∗ ３７􀆰 ３１∗∗∗ ３５􀆰 ６３∗∗∗

工具变量数 １０９ １０９ １０９ １０９ １４９ １４９ １４９ １４９

Ａｒ （１） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ０９１ ０􀆰 １１４ ０􀆰 ３８６ ０􀆰 １２５ ０􀆰 ０９６ ０􀆰 １２４ ０􀆰 １４９ ０􀆰 １２４

Ａｒ （２） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ７９１ ０􀆰 ２５３ ０􀆰 １３５ ０􀆰 ４６６ ０􀆰 ７３５ ０􀆰 ６５０ ０􀆰 ５５３ ０􀆰 ６３０

Ｈａｎｓｅｎ 检验 ｐ 值 １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

　 　 注： 估计系数下方括号内的数字为稳健标准误， 下同。 本文用贪污程度代表道德风险， 指数介于 ０～１ 之间， 数值越高， 贪污程度越低， 道德

风险也越低， 样本平均数为 ０􀆰 ４。 低道德风险样本是指贪污指数高于样本平均数的样本， 反之则为高道德风险样本。

表 ４ “专业式扶贫” 和 “开发式扶贫” 对于减贫的有效性分析———根据扶贫潜在收益分类

二阶段系统性 ＧＭＭ

贫困指标， 按每人每天 １􀆰 ９ 美元的国际贫困线标准 （２０１１ 年购买力平价汇率）

高扶贫潜在收益样本 低扶贫潜在收益样本

贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数 贫困发生率 贫困缺口指数 平方贫困距指数 Ｗａｔｔｓ 指数

ｐｏｖｅｒｔｙｉｔ－１
０􀆰 ８６７∗∗∗

（０􀆰 ０８７ ２）
０􀆰 ８００∗∗∗

（０􀆰 １３３ ０）
０􀆰 ７４２∗∗∗

（０􀆰 １５７ ０）
０􀆰 ７４３∗∗∗

（０􀆰 １２４ ０）
０􀆰 ７０１∗∗∗

（０􀆰 ２０４ ０）
０􀆰 ６６２∗∗∗

（０􀆰 ２０８ ０）
０􀆰 ６４７∗∗∗

（０􀆰 ２３７ ０）
０􀆰 ６２５∗∗∗

（０􀆰 １９８ ０）

ＡｉｄＭ
ｉｔ

－０􀆰 ０５５∗∗

（０􀆰 ０２６ ０）
－０􀆰 ０５６∗∗

（０􀆰 ０２６ ７）
－０􀆰 ０６０∗∗

（０􀆰 ０２４ ３）
－０􀆰 ０６４∗∗

（０􀆰 ０２８ ６）
０􀆰 ０２６

（０􀆰 ０５８ ５）
０􀆰 ０１３

（０􀆰 ０４６ ９）
０􀆰 ０１３

（０􀆰 ０４９ ０）
０􀆰 ０１２

（０􀆰 ０５０ ７）

ＡｉｄＢ
ｉｔ

０􀆰 ００９
（０􀆰 ０２２ ３）

０􀆰 ０１２
（０􀆰 ０１９ １）

０􀆰 ００７
（０􀆰 ０２７ ７）

０􀆰 ００４
（０􀆰 ０３１ １）

－０􀆰 ０１２
（０􀆰 ０３５ ２）

０􀆰 ００６
（０􀆰 ０２８ ３）

０􀆰 ０１１
（０􀆰 ０３４ ６）

０􀆰 ００６
（０􀆰 ０２９ ５）

Ｇｉｎｉｉｔ
１􀆰 ２７３∗∗

（０􀆰 ５７１ ０）
１􀆰 ７１７∗

（０􀆰 ９４６ ０）
２􀆰 ７８４∗

（１􀆰 ４１７ ０）
２􀆰 ３１１∗∗∗

（０􀆰 ６３８ ０）
１􀆰 ７５３

（１􀆰 １１４ ０）
２􀆰 ４０１∗

（１􀆰 ３８０ ０）
２􀆰 ８６４∗

（１􀆰 ５７０ ０）
２􀆰 ７３７∗∗

（１􀆰 ３２９ ０）

ＲＧＤＰＰＣｉｔ
－０􀆰 １６０

（０􀆰 １０９ ０）
－０􀆰 １９９

（０􀆰 １６７ ０）
－０􀆰 ３０１

（０􀆰 ２６６ ０）
－０􀆰 ３４２∗∗

（０􀆰 １４３ ０）
－０􀆰 ２９４

（０􀆰 ２５８ ０）
－０􀆰 ３８６

（０􀆰 ３０３ ０）
－０􀆰 ３７７

（０􀆰 ３２３ ０）
－０􀆰 ４３２

（０􀆰 ３１５ ０）

ＡｇｅＤｅｐｉｔ
１􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ２３９ ０）
１􀆰 １８４∗∗∗

（０􀆰 ３３４ ０）
１􀆰 ４４２∗∗∗

（０􀆰 ３７０ ０）
１􀆰 ３１２∗∗∗

（０􀆰 ３７３ ０）
１􀆰 ０６１∗∗

（０􀆰 ４３３ ０）
１􀆰 １２３∗∗

（０􀆰 ４９８ ０）
１􀆰 ２７６∗∗

（０􀆰 ６１７ ０）
１􀆰 ２８４∗∗

（０􀆰 ４８５ ０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－１􀆰 ８０１

（１􀆰 ３４５ ０）
－１􀆰 ９４３

（１􀆰 ６６０ ０）
－１􀆰 ５４２

（３􀆰 ０５５ ０）
－０􀆰 ７３５

（１􀆰 ６８３ ０）
－０􀆰 １３３

（３􀆰 ０６７ ０）
０􀆰 ５０８

（３􀆰 ７１１ ０）
－０􀆰 １０６

（３􀆰 ９２７ ０）
０􀆰 ６２８

（３􀆰 ９７８ ０）

观测值 １９０ １９０ １９０ １９０ １４１ １４１ １４１ １４１

国家数 ４３ ４３ ４３ ４３ ４１ ４１ ４１ ４１

Ｆ 统计量 ２ ３５２􀆰 ４３∗∗∗ １ ０６１􀆰 ５０∗∗∗ ２６２􀆰 ６２∗∗∗ ５８１􀆰 ２８∗∗∗ ５６０􀆰 ３３∗∗∗ ３３８􀆰 ９０∗∗∗ １５３􀆰 ０５∗∗∗ ４１８􀆰 ４５∗∗∗

弱工具变量 Ｗａｌｄ 检验 １７３􀆰 ５５∗∗∗ ７５􀆰 ７５∗∗∗ ３９􀆰 ４７∗∗∗ ５２􀆰 ８１∗∗∗ ２１􀆰 ９０∗∗∗ １４􀆰 ６９∗∗∗ ２７􀆰 ５４∗∗∗ ２５􀆰 ８１∗∗∗

工具变量数 １３５ １３５ １３５ １３５ １１６ １１６ １１６ １１６

Ａｒ （１） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ２２９ ０􀆰 ２７６ ０􀆰 ３１０ ０􀆰 ２７５ ０􀆰 ２２１ ０􀆰 ２６９ ０􀆰 ２７５ ０􀆰 ２６２

Ａｒ （２） 检验 ｐ 值 ０􀆰 ５２６ ０􀆰 ５９３ ０􀆰 ５８４ ０􀆰 ６１７ ０􀆰 ２５９ ０􀆰 ２６９ ０􀆰 ２１６ ０􀆰 ２５５

Ｈａｎｓｅｎ 检验 ｐ 值 １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００ １􀆰 ０００

　 　 注： 估计系数下方括号内的数字为稳健标准误。 本文用劳动参与率代表扶贫潜在收益， 指数介于 ０～ １ 之间， 数值越高， 扶贫潜在收益越高，
样本平均数为 ０􀆰 ６６。 高扶贫潜在收益样本是指劳动参与率高于样本平均数的样本， 反之则为低扶贫潜在收益样本。

四、 结论

各国政府以及世界组织在实践中积累了可贵的减

贫经验和知识。 改革开放以来， 中国的减贫事业取得

了举世瞩目的伟大成就， 中国政府不但发挥了传统的

“专业式扶贫” 优势， 而且通过艰难探索， 创造性地

实践了 “开发式扶贫”， 实现精准扶贫， 不仅有效地

解决了中国的贫困问题， 而且为人类减贫事业贡献了
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全新的知识。 中国目前所实行的精准扶贫是一种以人

民为中心的政府主导模式， 政府以外力介入式手段提

升贫困人口的生活水平和发展能力， 使其能够跨越

“最低财富门槛”， 逃脱贫困陷阱。 中国的扶贫模式

虽然也强调要提升扶贫对象的内生动力， 但并不全然

按照自由市场经济模式所强调的以贫困人口自我发展

为中心的扶贫体系来发展。 中国的精准扶贫指的是通

过相应的制度安排、 政策支持和官员激励机制， 将扶

贫资源以一定的方式准确传递给符合条件的目标人

群， 帮助他们通过合适的形式， 改善自己的条件和提

高自己的能力， 进而摆脱贫困的一种全过程精准的特

殊目标瞄准扶贫方式。
中国的减贫理论和减贫模式也在实践中不断地

摸索创新， 在全世界除了贡献减贫人口的成就以

外， 也贡献了以政府主导大规模减贫的经验， 可以

为其他国家共享。 但减贫不仅仅是靠简单的政府或

世界组织的经济援助就可以达成， 更应该注意减贫

过程中的激励机制问题。 本文从理论和实证两部分

验证两种政府主导下的扶贫模式， 也就是 “专业式

扶贫” 和 “开发式扶贫” 对减贫的影响， 我们认为

只有选择了符合本国扶贫官员的能力、 道德风险水

平和扶贫潜在收益等特征的扶贫模式下， 扶贫项目

才能达到显著的减贫效果。 理论上， 本文采用一个

动态委托代理模型阐明两种扶贫模式背后的激励机

制。 我们发现两种扶贫模式各具优势， 减贫的具体

模式应该与扶贫官员的教育水平、 政府治理水平和

经济增长潜力等特征相匹配才能更有效地发挥作

用。 本文的理论模型推导出， 当扶贫官员的能力相

对较低时， 专业式扶贫比开发式扶贫更为有效； 同

时， 官员的道德风险越小或者扶贫收益越大都会增

加专业式扶贫更为有效的概率。
实证上， 本文采用多边和双边国际援助数据来代

表两种扶贫模式， 结合 ＰｏｖｃａｌＮｅｔ 数据库的贫困数据

对理论模型的各个结论进行检验。 实证研究表明， 理

论预测和两种扶贫模式的现实表现相一致。 国际专业

扶贫机构主导的 “专业式扶贫模式” 对那些官员道

德风险程度高、 扶贫潜在收益大以及官员质量需要专

业协助的国家更有效果。 我们发现由于 “专业式扶

贫模式” 能够为减贫官员提供专业性的指导， 当贫

困国家的官员素质比较低， 从而缺乏减少贫困所需的

必备知识时， 专业式减贫能有效提高官员的水平。 但

同时， 国际专业扶贫机构往往对受助国有严格的考核

标准， 当贫困地区取得一定的减贫效果时， 这些专业

扶贫机构会提出更高的标准， 这种动态考核机制会削

弱受助国的减贫激励， 形成棘轮效应。 另外， 我们也

证实了当受助国的政府治理中存在较高的道德风险

时， 这种棘轮效应所带来的激励损失会使得专业式扶

贫的效果大打折扣。 两种扶贫模式的优劣还取决于受

助国的经济增长潜力， 对某些贫困国家来说， 如果减

贫能释放出来巨大的经济增长潜力， 那么专业式扶贫

效果会更好。
“专业式扶贫” 和 “开发式扶贫” 的理论基础和

激励机制不仅适用于国际间的减贫实践， 同时对于政

府选择的扶贫方式也具有重要的指导意义。 我国

“精准扶贫” 的一个重要环节就是脱贫治理中的激励

机制问题， 如何有效地提高扶贫官员精准扶贫的能

力、 理顺权责的激励问题， 本文的理论和实证研究将

对此提供有益的视角。

附录

（一） 引理 １ 的证明

为了让官员付出努力所必须满足的激励相容条件是 ｐｑｈｗ－１≥ｐｑｌｗ， 即努力获取的报酬超过不努力的报酬。

由此推出 ｗ≥ｗ′＝ １
ｐδ

， 其中 δ＝ ｑｈ－ｑｌ， ｗ′＝ １
ｐδ

表示官员努力和不努力无差异时的报酬。

因为只有取得收益 Ｂ 时， 上级政府才支付报酬， 所以上级政府的期望效用是 Ｓ＝ ｐｑｈ （Ｂ－ｗ′） ＝ ｐｑｈＢ－ｑｈ ／ δ。
如果上级政府不使用该激励合同， 则扶贫官员的努力水平为零。 此时上级政府的期望效用为 ｐｑｌＢ。

为了使得激励合同有利可图， 我们一定有 Ｓ≥ｐｑｌＢ， 即上级政府使用激励合同 （此时官员付出努力） 时得

到的收益大于上级政府不使用激励合同 （此时官员不付出努力） 时的收益。 化简上述不等式， 可得当项目收

益比较大时 即 Ｂ≥􀭵Ｂ＝
ｑｈ

ｐδ２

æ

è
ç

ö

ø
÷ ， 上级政府偏好于使用激励计划。
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当上级政府实行专业式扶贫时， 会详细考察官员的能力， 对扶贫项目进行仔细的论证， 挑选匹配的官员来

执行项目。 我们可以认为在专业式扶贫下， 官员和项目完全匹配， 即官员全是高能力的。 此时 ｐ＝ １， 上级的期

望收益变为 Ｓ′＝ ｑｈＢ－ｑｈ ／ δ＞Ｓ。
证毕。
（二） 定理 １ 的证明

我们用逆向归纳法来求解：
１􀆰 先求解如果第一期项目成功时， 第二期的最优合同。
如果第一期项目成功， 在第二期中央政府制定的激励合同取决于第二期项目的收益和获取的信号， 可以分

为四种情况， 分别是： 收益 Ｂ 和信号 􀭺σ， 收益 Ｂ 和信号 σ＿ ， 收益 ０ 和信号 􀭺σ， 收益 ０ 和信号 σ＿ 。 如果第一期

项目的收益为 Ｂ， 在第二期中央政府会收到信号 σ。 第二期的合同会把信号带来的新信息考虑进去。 即官员的

工资不仅取决于项目是否获得收益 Ｂ， 还取决于信号 σ。 第二期有四种情况下的工资， 我们分别记为：
Ｗ（Ｂ􀭺σ）、 Ｗ（Ｂσ＿ ）、 Ｗ（０􀭺σ）、 Ｗ（０ σ＿ ）。

为了让官员在第二期努力， 必须满足的激励相容条件是：

θｑｈＷ（Ｂ􀭺σ）＋（１－θ）ｑｈＷ（Ｂσ＿ ）＋θ（１－ｑｈ）Ｗ（０􀭺σ）＋（１－θ）（１－ｑｈ）Ｗ（０σ＿） －１≥（１－θ） ｑｌＷ（Ｂ􀭺σ） ＋θｑｌＷ（Ｂσ＿ ） ＋（１－
θ）（１－ｑｌ）Ｗ（０􀭺σ）＋θ（１－ｑｌ）Ｗ（０σ＿） （Ａ１）

不等式的左边是官员努力的报酬， 右边是不努力所得的报酬。
通过证明， 我们可以知道在最优的时候， Ｗ（Ｂσ＿ ）＝ Ｗ（０􀭺σ）＝ Ｗ（０σ＿ ）＝ ０。 因此 （Ａ１） 式变为 θｑｈＷ（Ｂ􀭺σ） －１≥

（１－θ）ｑｌＷ（Ｂ􀭺σ）， 从而推出 Ｗ（Ｂ􀭺σ）≥１ ／ δ′， 其中 δ′＝ θｑｈ－（１－θ）ｑｌ。
此时扶贫官员得到的期望收益是：

Ｅ（Ｂ）＝ θｑｈＷ（Ｂ􀭺σ）－１＝（θｑｈ ／ δ′）－１ （Ａ２）

此处的 Ｅ（Ｂ） 表示当第一期项目成功获取收益 Ｂ 之后， 第二期的期望收益。
２􀆰 再求解第一期项目收益为 ０ 时， 第二期的最优合同。
如果第一期收益为 ０， 那么第一期工资为 ０； 如果第二期收益为 Ｂ， 那么工资为 Ｗ２。 此时， 为了让官员在

第二期付出努力， 必须满足如下激励工资： ｑｈＷ２－１≥ｑｌＷ２。 不等式的左边是官员付出努力的报酬， 而右边是

不努力的报酬。 因此我们得到 Ｗ２≥１ ／ δ， 其中 δ＝ ｑｈ－ｑｌ。
此时扶贫官员得到的期望收益是：

Ｅ（０）＝ ｑｈＷ２－１＝（ｑｈ ／ δ）－１ （Ａ３）

此处的 Ｅ（０） 表示当第一期项目收益为 ０ 时， 第二期的期望收益。
对比式 （Ａ２） 和式 （Ａ３）， 我们可以看到 （ｑｈ ／ δ）＞（θｑｈ ／ δ′）， 即 Ｅ（０） ＞Ｅ（Ｂ）。 因此， 当第一期项目成功

并产生收益 Ｂ 之后， 扶贫官员在第二期得到的期望收益减少了。 其经济学直观是， 由于上级政府有了额外的

信号， 会导致扶贫官员更难得到信息租金， 为了激励官员努力， 上级政府可以减少支付信息租金。 因此， 在有

信号的情况下， 上级政府可以更容易激励官员努力。 这就是棘轮效应， 第一期扶贫项目取得收益的话， 会导致

上级政府利用第一期成功的经验来获取关于第二期扶贫官员努力的信号， 从而减少给与官员的信息租金， 官员

只有在第二期收益为 Ｂ 并且出现好信号 􀭺σ 的时候才会得到正的收益 Ｗ（Ｂ􀭺σ）。 也就是说， 如果第一期成功的话，
上级政府对扶贫官员的奖励标准会提高， 不只是要求项目的收益是 Ｂ， 还需要信号是 􀭵σ， 这两个条件都满足的话， 扶

贫官员才能获得正的激励工资， 扶贫官员获取的期望报酬也较少。
继续按照逆向归纳法的程序， 现在来求第一期的最优合同。 扶贫官员预计到这种棘轮效应， 就会有动机在

第一期不愿意付出努力。 从上面第二期的分析可以得出， 如果第一期项目成功， 第二期官员的期望收益是

（θｑｈ ／ δ′）－１； 如果第一期项目失败， 第二期官员的期望收益是 （ｑｈ ／ δ） －１。 现在设第一期收益为 Ｂ 时， 扶贫官

员的收益为 Ｗ（Ｂ）； 第一期收益为 ０ 时， 官员的收益为 Ｗ（０）＝ ０。
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如果上级政府希望激励官员在第一期也付出努力， 那么需要满足的激励约束条件是：

ｑｈ［Ｗ（Ｂ）＋Ｅ（Ｂ）］＋（１－ｑｈ）［Ｗ（０）＋Ｅ（０）］－１≥ｑｌ［Ｗ（Ｂ）＋Ｅ（Ｂ）］＋（１－ｑｌ）［Ｗ（０）＋Ｅ（０）］

不等式的左边表示付出努力时官员的期望收益， 右边表示不付出努力时官员的期望收益， 将 Ｅ（Ｂ）、
Ｅ（０）、 Ｗ（０） 代入到上式， 化简可得：

Ｗ（Ｂ）≥（１ ／ δ）＋Ｅ（０）－Ｅ（Ｂ） （Ａ４）

最优的时候该不等式取等号。
由此， 我们可以得到在专业式扶贫下， 中央政府的期望收益是：

ＵＺ ＝ ｑｈ［Ｂ－Ｗ（Ｂ）＋ｑｈＢ－（θｑｈ ／ δ′）］＋（１－ｑｈ）［ｑｈＢ－（ｑｈ ／ δ）］

经过化简， 我们可以得到 ＵＺ ＝ ２ｑｈ Ｂ－ １
δ

æ

è
ç

ö

ø
÷ 。

证毕。
（三） 定理 ２ 的证明

在第二期， 如果第一期的产出为 Ｂ， 那么为了激励官员在第二期付出努力， 第二期的激励工资取决于第二期的

收益。 如果第二期的收益为 Ｂ， 扶贫官员得到工资Ｗ（Ｂ， Ｂ）； 如果第二期的收益为 ０， 工资为Ｗ（Ｂ， ０）。
报酬 Ｗ（Ｂ， Ｂ） 和 Ｗ（Ｂ， ０） 必须满足激励相容条件：

ｑｈＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０）－１≥ｑｌＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｌ）Ｗ（Ｂ０） （Ａ５）

此不等式的左边是官员在第二期选择努力情况下的期望净收益， 即努力的收益减去努力的成本 １。 不等式

的右边是官员选择不努力情况下的期望收益。
将上式化简后， 我们得到：

Ｗ（ＢＢ）≥Ｗ（Ｂ０）＋１ ／ δ （Ａ６）

我们还要激励官员在第一期也要付出努力：

ｐｑｈ ｑｈＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０）－１[ ] ＋（１－ｐｑｈ）Ｗ（０）－１≥ｐｑｌ ｑｈＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０）－１[ ] ＋（１－ｐｑｌ）Ｗ（０）

（Ａ７）

不等式的左边表示官员选择努力的期望净收益， 右边表示不努力时的期望收益。 具体地， 不等式左边表示

官员付出努力的情况下的收益， 其中 ｐｑｈ 表示第一期努力时收益为 Ｂ 的概率， （１－ｐｑｈ） 表示第一期收益为 ０ 的

概率。 不等式的右边表示官员不付出努力的情况下的收益， 其中 ｐｑｌ 表示第一期不努力时收益为 Ｂ 的概率，
（１－ｐｑｌ） 表示不努力时收益为 ０ 的概率。 ［ｑｈＷ（ＢＢ） ＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０） －１］ 表示官员在第二期被续聘的情况下

（只有第一期收益为 Ｂ 时才会被续聘）， 第二期付出努力时的期望收益。 Ｗ（０） 表示官员在第二期被调离的情

况下 （第一期的收益为 ０ 就会被调走） 的收益。
将式 （Ａ７） 化简， 我们可以得到：

ｑｈＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０）－１≥１ ／ （ｐδ）＋Ｗ（０） （Ａ８）

上级政府的目标函数是最大化自己的收益：

ＭａｘＷ（·） ｐｑｈ［ｑｈ（２Ｂ－Ｗ（ＢＢ））＋（１－ｑｈ）×（Ｂ－Ｗ（Ｂ０））］＋（１－ｐｑｈ）（Ｓ－Ｗ（０））

约束条件为式 （Ａ６）、 式 （Ａ８）， 以及Ｗ（０）≥０， Ｗ（Ｂ０）≥０， Ｗ（ＢＢ）≥０。
从目标函数可以看出， Ｗ （０） 越小越好。 而在约束式中， Ｗ（０） 只出现在式 （Ａ８） 的右边， 所以 Ｗ（０） 也

是越小越好 （在式 （Ａ８） 中， Ｗ（０） 越小就使得该约束越容易满足）。 因此， 最优的情况下 Ｗ（０）＝ ０。
并且， 我们在最优的时候必然有式 （Ａ８） 取等号， 因为如果式 （Ａ８） 不取等号， 那么我们可以一直减少
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Ｗ（Ｂ０）并且保持式 （Ａ６） 成立， 即：

ｑｈＷ（ＢＢ）＋（１－ｑｈ）Ｗ（Ｂ０）－１＝ １ ／ （ｐδ） （Ａ９）

将式 （Ａ９） 代入式 （Ａ６） 中， 我们可以得到：

Ｗ（Ｂ０）≤１＋（１－ｐｑｈ） ／ （ｐδ） （Ａ１０）

因此， 我们不妨令 Ｗ（Ｂ０）＝ ０， 将其代入到式 （Ａ９） 中， 我们得到 Ｗ（ＢＢ）＝ １ ／ ｑｈ＋１ ／ （ｐδｑｈ）。 将上述问题

的解代入中央政府的目标函数， 我们可以得到中央政府最大的期望收益为：

ＵＫ ＝ ｐｑｈ Ｂ－ １
ｐδ

æ

è
ç

ö

ø
÷ （２－ｐｑｈ）＋（Ｂｑｈ－１）

é

ë
êê

ù

û
úú

＝ ［２＋ｑｈ（１－ｐ）］Ｓ＋
ｑｈ［（１－ｐ）ｑｈ＋ｐｑｌ］

δ

证毕。
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一、 引言

中华老字号是指历史悠久拥有世代传承的产品、
技艺或服务， 具有鲜明的中华民族传统文化背景和深

厚的文化底蕴， 取得社会广泛认同， 形成良好商誉的

品牌①。 老字号是传统工艺与民族文化的重要传承载

体， 工艺和文化是老字号品牌传承的两大内容。 由于

社会、 经济、 科技等环境的变迁， 老字号品牌的传承

问题成为实务界和学术界所共同关注的议题［１－３］。 部

分老字号尝试借助数字化技术进行品牌故事创作［４］，
通过确立品牌故事主题以彰显自身对文化或工艺的

传承。 例如， 全聚德的品牌故事讲述了杨全仁将原

有招牌 “德聚全” 更名为 “全聚德” 的由来， 彰显

出全聚德追求 “仁德至上” 的文化传承； 张小泉的

品牌故事讲述了张小泉潜心研究 “钳钢” 制剪技

法， 凸显出张小泉对 “良钢精作” 的工艺传承。 老

字号通过 “讲故事” 的方式向外界传递其文化传承

或工艺传承已经成为营销热点。 然而， 老字号在确

立品牌故事主题时， 是选择彰显文化价值的文化传

承还是体现工艺技术的工艺传承更有利于提升消费

者品牌态度呢？
品牌传承是老字号进行品牌故事营销的重要主

题， 包含文化传承和工艺传承两个方面。 笔者通过回

顾以往研究成果发现， 文化因素和工艺因素皆能够影

响消费者对品牌知名度、 美誉度的感知［５］， 进而改

善消费者对品牌的态度。 但是， 二者对消费者的影响

也存在着一定的差异： 文化因素对消费者产生的影响

主要基于消费者对品牌文化的认同［６－１０］， 工艺因素则

主要强调品牌的独占性和不可替代性［１１］， 从而促进

消费者对特殊工艺的信赖进而影响其品牌态度。 现有

相关研究成果无疑为本研究奠定了坚实的理论基础，
同时也为我们提供了深入探讨的空间。 首先， 在老字

号情境之下， 不同的品牌故事传承主题 （文化传承

ｖｓ． 工艺传承） 对消费者品牌态度产生影响的机理是

否具有特殊性？ 以往研究并未进行检验。 其次， 在强

调实用价值的功能型品牌或强调自我表征的象征型品

牌下， 文化传承主题和工艺传承主题的影响是否存在

差异？ 需要从理论层面上厘清并给出具有说服力的解

释。 基于此， 笔者从品牌传承视角出发， 在老字号品

牌故事主题影响消费者品牌态度的理论框架下， 通过

情景模拟实验的方式， 深入探究品牌故事主题 （文化

传承 ｖｓ． 工艺传承） 对消费者品牌态度的影响机理。

二、 文献综述与研究假设

（一） 品牌故事主题

品牌故事是指品牌采取拟人化的叙事手段对品牌

的历史关键事件进行描绘的文学作品［１２］。 故事主题作

为品牌故事的核心元素， 奠定了品牌故事的基调与感

情色彩， 反映了品牌的核心属性与价值内涵［１３］。 从广

义视角看， 故事主题可以分为爱情、 生命、 美德、 励

志等； 从品牌管理视角看， 可以将其分为品牌诞生、
企业组织、 品牌愿景、 品牌沿革与创新、 品牌代言人、
品牌成功事迹等主题［１４］。 进一步的研究认为品牌故事

的目的在于使消费者产生认同。 基于此， 后续学者将

故事主题归纳为品牌定义、 品牌历史传承和品牌愿景

三类［１５］。 由于老字号根据消费者个性特点不断调整着

自身的品牌定义和品牌愿景以满足消费者变化的需求，
较之于以品牌定义或品牌愿景为主题的品牌故事， 以

传承为主题的品牌故事更具持续性和稳定性。
品牌传承作为重要的品牌故事主题， 向消费者展

示了品牌的稳定性［１６］ 以及对未来的承诺［１７］， 成为老

字号企业重要的品牌营销资源［１８］。 学者们也进一步

检验了消费者对历史传承故事主题的偏好。 例如，
Ｇｒａｎｉｔｚ 等 （２０１５） ［１９］ 通过访谈发现消费者更愿意听

到与历史传承有关的故事， 历史传承类的品牌故事会

使消费者产生更多情感上的依附； Ｉｋｈｅｉｍｏ 等 （２０２１）［２０］

通过案例研究发现历史类与文化类故事主题可以增强

消费者的地方认同感。 可见， 品牌传承主题更契合老

字号品牌故事营销情境。 从实践角度看， 品牌传承故

事已成为目前老字号企业宣传的主流方式且具有良好

的传播效果。 由此， 笔者将以品牌故事主题中传承主

题为研究重点， 探究老字号品牌不同的故事主题对消

费者品牌态度的差异化影响。
（二） 老字号品牌故事主题与品牌态度

基于中华老字号的定义及对以往研究成果的梳

理， 笔者将老字号品牌故事主题分为文化传承主题和

工艺传承主题。 尽管有学者认为工艺是文化的一部

分［２１］， 但二者仍然存在明显的区别： 文化是一个复

杂的整体， 包括知识、 信仰、 伦理道德、 风俗等［２２］，
强调的是软性的精神内容； 工艺是指将原材料或半成

９８
① 商务部， 《中华老字号认定管理办法 （征求意见稿）》， ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｍｏｆｃｏｍ􀆰 ｇｏｖ􀆰 ｃｎ ／ ａｒｔｉｃｌｅ ／ ａｕ ／ ａｖ ／ ｚ ／ ２０１８０９ ／ ２０１８０９０⁃２７８２２１７􀆰 ｓｈｔｍｌ。
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品加工成产品的工作、 方法、 技术①， 强调的是硬性

的物质内容。
消费者对品牌文化因素和工艺因素的感知均会影

响消费者对品牌的态度。 一方面， 消费者对品牌文化

的认同能提升消费者品牌态度［６］［７］。 例如， Ｊｉａｎ 等

（２０１９） ［２３］发现文化参与有助于提升消费者购买和使

用品牌时的幸福感进而提升对产品与品牌的评价； 许

衍凤等 （２０１８） ［２４］发现文化契合性会极化消费者对老

字号品牌评价。 可见， 品牌传承形成的特殊文化意义

能够激发消费者归属感， 进而引发集体的消费行为。
另一方面， 老字号独特技艺、 工艺是品牌价值的重要

组成部分［５］。 独特的传统工艺可以降低产品的可替

代性并提升独特性感知［２５］， 形成 “技术壁垒”， 从

而使老字号与市场上其他品牌得以区分。 因此， 无论

是工艺传承还是文化传承， 皆可促进消费者产生积极

的品牌态度。
老字号品牌故事主题具有一般性与特殊性。 其一

般性在于已有研究对品牌传承主题激发消费者积极的

品牌态度形成了共识， 即品牌传承可以激发消费者更

大的信任［２６］、 更强的自我品牌关联性［２７］ 以及更高的

购买意愿［２８］， 品牌在广告设计中也更倾向于强调品

牌的传承性［２９］。 老字号品牌故事主题的特殊性在于

老字号品牌传承为其提供了独特的创作视角与创作素

材［４］， 品牌故事创作既可以宣扬文化传承， 又可以

宣扬工艺传承。 因此， 本研究首先从老字号故事的一

般性出发， 探究品牌传承主题与品牌态度之间关系，
进而扩展到文化传承与工艺两类故事主题。 由此， 本

研究提出如下假设：
Ｈ１： 较之于无传承主题， 具有传承主题的老字

号品牌故事能促进消费者产生更积极的品牌态度。
Ｈ１ａ： 较之于无传承主题， 具有文化传承主题的

老字号品牌故事能促进消费者产生更积极的品牌

态度。
Ｈ１ｂ： 较之于无传承主题， 具有工艺传承主题的

老字号品牌故事能促进消费者产生更积极的品牌

态度。
（三） 品牌传承与老字号真实性

品牌真实性是消费者对品牌属性的整体感知。 品

牌真实性强调 “与过去的联系”， 即品牌对传统工艺

与悠久惯例的长期坚持［３０］、 品牌保持现有文化与原初

文化一致性［３１］等。 同时， 品牌真实性也强调 “与自身

的联系”， 即真实性被视作消费者与品牌关联程度， 消

费者可以通过参与品牌互动获得真实性感知以达到实

现真实自我的目的［３２］。 从这两个方面来看， 品牌真实

性需要长期稳定的品牌传承与历史积淀［３３］。
品牌真实性在老字号领域得到广泛的关注与探

讨。 徐伟等 （２０１５） ［３４］从原真实、 建构真实与自我真

实三个维度诠释了老字号真实性的内涵。 原真实强调

消费者感知品牌现有产品与最初产品的客观一致性，
是消费者对客观事物的主观理解； 建构真实强调消费

者感知品牌现有产品与最初产品的主观一致性， 即现

有产品是否与原产品足够相似； 自我真实是一种特殊

的心理补偿机制， 反映了消费者内心对真实的渴

求［３５］。 品牌真实性概念的核心在于消费者对品牌的

感知， 即真实性是需要消费者通过主观感知获取的感

受而非客观存在的事物。 因此， 品牌真实性可以被

“实物” 所激发［３６］， 进而对消费者产生影响。 尤其

当与过去有联系的线索出现时， 消费者的品牌真实性

感知将会提高。
品牌传承作为老字号品牌故事的常见主题， 将品

牌与既往历史关联起来， 并直接与老字号真实性产生

联系［３７］。 品牌传承是品牌通过彰显当前现状与过去

历史的联系， 或通过再现历史以证明对过去的传

承［３８］。 品牌传承从客观角度强调与过去保持一致性，
而品牌真实性是消费者从主观角度评价品牌与过去的

一致性， 二者存在本质上区别。 首先， 品牌真实性是

消费者从主观感知出发对比与过去的联系， 强调主观

的 “感知”； 品牌传承则是品牌在时间维度上与过去

产生的联系， 强调时间维度上的 “延续”。 其次， 品

牌传承是品牌与过去的联系， 而品牌真实性是品牌的

特殊属性， 因此陈玉箴 （２０１６） ［３９］、 马友薏和廖淑伶

（２０１７） ［４０］ 将真实性 （ ａｕｔｈｅｎｔｉｃｉｔｙ） 翻译为道地性或

纯正性。 品牌真实性作为品牌固有属性， 可以被品牌

的其他表征， 如品牌合法性、 品牌社会承诺、 品牌一

致性等［４１］。 品牌传承与品牌真实性的关系实际上是

一体的两面， 品牌传承作为外显表征能够提升消费者

的品牌真实性感知。
品牌真实性对品牌态度具有积极的影响作

用［２３］［４２］［４３］。 品牌传承是品牌真实性的重要影响因

素， 并可以被品牌故事、 品牌商标与品牌名称等相对

０９
① 《现代汉语词典 （第 ７ 版）》， 商务印书馆。
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容易感知的外显事物所激发， 进而使消费者感知到品

牌自身与过去产生的联系。 这种联系将激活老字号真

实性， 并最终提升消费者品牌态度。 由此， 本研究提

出如下假设：
Ｈ２： 老字号品牌传承可以提升老字号真实性

感知。
Ｈ３： 老字号真实性中介了品牌传承对消费者品

牌态度的影响。
（三） 品牌概念的调节作用

品牌概念是消费者心目中对品牌的独特定义，
是消费者对品牌定位做出的判断［４４］ 。 品牌概念可以

分为象征型和功能型两类， 其中功能型品牌旨在满

足消费者功能性需求， 为消费者提供实用价值， 强

调自身的功能与性能对消费者实际问题解决的帮

助［４５］ 。 对于功能型品牌， 消费者更倾向于了解功能

与性能方面的信息， 如产品质量、 技艺技法以及制

作原料等。 而象征型品牌旨在帮助消费者向外界传

达自己的身份与地位或满足享乐性需求［４６］ ， 通过购

买象征型品牌的产品以获得他人或某一群体的认

同。 对于象征型品牌， 消费者更倾向于了解品牌背

后的代表意义， 如品牌坚持的文化思想、 核心精神

与价值取向等。
对于不同品牌概念类型的老字号， 不同的品牌故

事主题将会产生差异化的影响与效果。 当老字号为象

征型品牌时， 消费者希望通过品牌获得群体认同。 若

采用文化传承作为品牌故事的主题， 消费者会了解品

牌坚持的文化思想、 文化精神与文化价值观等内容。
文化传承要素可以使消费者获得某一特定群体的身份

认同［４７］， 并以此向外界展示出自身所属群体。 若采

用工艺传承主题， 消费者则无法从中获得身份认同，
并会耗费更多心力去细化信息处理过程进而降低对品

牌的评价［４８］。
当老字号为功能型品牌时， 消费者希望通过品牌

解决实际问题。 若仍采用文化传承作为品牌故事的主

题， 消费者则无法了解到品牌与产品对实际问题解决

的帮助。 反之， 采用工艺传承作为品牌故事的主题，
消费者将会了解到产品制作与设计采取的工艺， 并可

获得品牌性能与功能的信息。 功能型品牌通过传达与

概念定位一致的品牌性能信息可以使营销效果叠加式

地增强， 最终激发消费者对品牌的积极反应［４９］。 因

此， 象征型品牌更加适合文化传承主题的品牌故事，
功能型品牌与工艺传承类的品牌故事更为契合。 由

此， 本研究提出如下假设：
Ｈ４： 品牌概念类型 （功能型 ｖｓ． 象征型） 与老字

号品牌故事主题的交互作用会影响消费者品牌态度。
Ｈ４ａ： 对于功能型老字号品牌， 较之于文化传承

主题， 具有工艺传承主题的品牌故事可以激发更好的

消费者品牌态度。
Ｈ４ｂ： 对于象征型老字号品牌， 较之于工艺传承

主题， 具有文化传承主题的品牌故事可以激发更好的

消费者品牌态度。
综上， 笔者构建的老字号品牌故事主题影响消费

者品牌态度的整体研究框架， 具体如图 １ 所示。
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图 １　 老字号品牌故事主题影响消费者品牌态度研究框架

三、 研究方法与实验设计

（一） 实验一

实验一采用真实品牌验证老字号品牌传承对消费

者品牌态度的影响， 即验证假设 Ｈ１、 Ｈ１ａ 和 Ｈ１ｂ。
１􀆰 实验材料选取。
为找出被试者熟悉， 态度评价较为中等的品牌，

研究者进行了实验材料选取的预实验。 预实验邀请

１１ 名市场营销专业方向的硕、 博士生参与测试， 其

中女性 ８ 人 （占比 ７２􀆰 ７３％）， 平均年龄 ２５􀆰 ８２ 岁。
预实验阶段一要求参与者列出自己熟悉的老字

号， 然后根据老字号被提及的次数进行排序。 其中，
同仁堂 １１ 次、 狗不理 １０ 次、 全聚德 ９ 次、 东阿阿胶

８ 次、 稻香村 ８ 次。 在阶段二中， 参与者对阶段一选

出的五个品牌进行态度评价， 品牌态度问项采用

Ｈｏｍｅｒ （２００９） ［５０］ 开发的量表 （α ＝ ０􀆰 ９０２）。 品牌态

度得分由高到低结果为： 同仁堂 ６􀆰 ０３０（ＳＤ ＝ ０􀆰 ６９０）、
东阿阿胶 ５􀆰 ７５８（ ＳＤ ＝ １􀆰 ２２１）、 稻香村 ５􀆰 ６６７ （ ＳＤ ＝
０􀆰 ８４３）、 全聚德 ５􀆰 ０３０（ＳＤ ＝ １􀆰 ０２７）、 狗不理 ３􀆰 ８７９
（ＳＤ＝ １􀆰 ５７２）。 被试者对稻香村的品牌态度适中， 且

方差较小， 因此选取稻香村作为实验一的实验品牌。
对于品牌故事材料， 研究者从老字号官网以及其

他媒体渠道搜集了相关内容， 在保证故事长度、 内容

与结构大致相同的基础上， 编制了三组品牌故事材

１９
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料， 具体内容如下：
文化传承主题： １７７３ 年， 江南沈氏设茶肆于苏

州观前街， 并请人题名招牌稻香村， 这就是稻香村糕

点的源头。 稻香村一直恪守 “品必为之精， 信必为

之诚” “修合无人见、 存心有天知” 的对糕点制作精

益求精的价值信条， “诚信筑基， 薪火相传” 的悠久

文化理念深入人心。 坚持文化传承的稻香村制作出的

糕点软糯香甜， 获得 “食中隽品， 美味不可多得”
的美誉。 如今稻香村店内仍然挂有 “诚信经营、 恪

守品质” 字牌， 对文化的传承已经成为稻香村的一

大特色和金字招牌。
工艺传承主题： １７７３ 年， 江南沈氏设茶肆于苏

州观前街， 并请人题名招牌稻香村， 这就是稻香村糕

点的源头。 这个小小茶点摊成功关键奥秘在于其对糕

点制作工艺的超高追求， 稻香村苏式月饼酥皮层薄如

纸， 可多达 １６ 层， 全讲 “凭手” 和 “凭眼” 两大独

门秘诀。 传统工艺生产出的稻香村糕点， 软糯香甜，
回味悠长， 获得 “食中隽品， 美味不可多得” 的美

誉。 时至今日， 稻香村仍然秉持传统古法， 采用传统

的工艺制作糕点。 对传统工艺的传承也成为稻香村的

一大特色和金字招牌。
无传承主题 （控制组）： 苏州稻香村是首批中华

老字号品牌， 起源于苏州， 主营业务为苏式糕点， 是

稻香村商标的持有者。 苏州稻香村在海内外享有极高

的声誉， 至今已经拥有 １０ 家现代加工中心， ７００ 多

家门店， 是苏式糕点行业绝对的龙头企业。 稻香村的

经营区域从长江中下游地区辐射到全国乃至海外 ３０
多个国家， 并在江苏、 山东、 湖南、 云南等地联合建

有原料基地。 其制作的糕点香糯软甜， 十分可口。 在

２０２０ 年中国品牌价值评价中， 稻香村品牌价值达到

１３６􀆰 ５５ 亿元。
２􀆰 正式实验。
实验一研究者采取三组 （文化传承主题 ｖｓ． 工艺

传承主题 ｖｓ． 控制组） 的组间实验设计模式， 研究者

从某大学共招募 １２３ 名参与者完成关于品牌故事的调

查， 最终共回收有效样本 ９７ 个， 其中女性 ４２ 人 （占
比 ４３􀆰 ３０％）， 平均年龄 ２３􀆰 １５ 岁。

正式实验开始， 研究者分别给予三组参与者相应

的品牌故事材料。 参与者在阅读完品牌简介或品牌故

事后， 填写品牌态度、 感知的品牌文化要素和工艺要

素、 品牌传承、 品牌熟悉度、 对品牌故事熟悉度等量

表。 本研究所有量表均采取李克特七级量表 （１ 表示

“非常不赞同”， ７ 表示 “非常赞同” ）。 为确保量表

的信度和效度， 本研究所有量表均来源于国内外已经

发表的论文中的成熟量表， 并邀请 ３ 名市场营销博士

生与 ２ 名市场营销教授对量表进行修订， 最终确定问

卷题项。 品牌态度的问项采用 Ｈｏｍｅｒ （２００９） ［５０］ 开发

的品牌态度量表进行适当的修订。 品牌传承的问项采

用 Ｐｅｃｏｔ （２０１９） ［１６］ 编制的品牌传承量表。 品牌态度

（α＝ ０􀆰 ９１５） 与品牌传承 （α ＝ ０􀆰 ９３３） 量表的信度均

达到可以接受标准。
３􀆰 数据分析和结果分析。
操纵检验： 研究者检验了不同组的参与者感知的

文化要素和工艺要素的差异， 通过分组的配对样本 ｔ
检验发现文化传承组感知的文化要素要显著大于感知

的工艺要素 （Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ９０， ＳＤ ＝ １􀆰 １０６； Ｍ工艺 ＝ ４􀆰 ２３，
ＳＤ＝ ２􀆰 １７１； ｔ＝ ３􀆰 ８９２， ｐ＜０􀆰 ０１）； 工艺传承组感知的

工艺要素感知要显著大于自身蕴含的文化要素感知

（Ｍ文化 ＝ ４􀆰 ６５， ＳＤ ＝ １􀆰 ７２３； Ｍ工艺 ＝ ５􀆰 ８７， ＳＤ ＝ １􀆰 ０５６；
ｔ＝ －７􀆰 ２６３， ｐ＜０􀆰 ０１）； 在品牌简介组对文化元素与工

艺元素的感知没有显著差异 （Ｍ文化 ＝ ３􀆰 ６６， ＳＤ ＝
１􀆰 ７８１； Ｍ工艺 ＝ ３􀆰 ４３， ＳＤ ＝ １􀆰 ７０３； ｔ ＝ ０􀆰 ９１６， ｐ ＞
０􀆰 ０５）。 之后， 研究者通过单因素 ＡＮＯＶＡ 方差分析

检验不同组别之间品牌传承的差异， 实验结果表明各

组别间品牌传承存在显著差异 （Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ３５９， ＳＤ ＝
１􀆰 ２２３； Ｍ工艺 ＝ ５􀆰 １７３， ＳＤ ＝ １􀆰 ０３６； Ｍ简介 ＝ ３􀆰 ９６１，
ＳＤ＝ １􀆰 ５７７； Ｆ＝ １１􀆰 ２４１， ｐ＜０􀆰 ０１）。 继续通过 ＬＳＤ 事

后检验观察发现品牌传承的差异来源于品牌简介组与

其余两组的差异， 工艺传承组与文化传承组品牌传承

不存在显著差异。
结果分析： 研究者检验了品牌态度在各组之间的

差异。 结果显示， 品牌态度也存在显著差异 （Ｍ文化 ＝
６􀆰 ０７５， ＳＤ ＝ ０􀆰 ９９５； Ｍ工艺 ＝ ５􀆰 ８９２， ＳＤ ＝ １􀆰 １０３；
Ｍ简介 ＝ ４􀆰 ７０５， ＳＤ ＝ １􀆰 ５２９； Ｆ ＝ １１􀆰 ９７０， ｐ ＜ ０􀆰 ０１），
Ｈ１ 得到验证， Ｈ１ａ 与 Ｈ１ｂ 得到支持。 研究者还检验

了品牌熟悉度对品牌态度的影响， 发现品牌态度与熟

悉度之间不存在相关性 （ ｂ ＝ ０􀆰 ０６０， ｐ＞０􀆰 １）， 这说

明参与者品牌态度的形成没有受到原有印象的影响。
之后研究者通过 ＬＳＤ 事后检验发现文化传承组与工

艺传承组的品牌传承与品牌态度均显著高于品牌简介

组， 由此 Ｈ１ａ 与 Ｈ１ｂ 得到验证。 继续通过 ＬＳＤ 事后

检验观察发现文化传承组与工艺传承组之间的品牌传

承与品牌态度没有显著差异， 符合研究预期的假设，
具体结果如表 １ 所示。

２９
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表 １　 各组别之间品牌传承与品牌态度的 ＡＮＯＶＡ 方差分析

组别
品牌传承 品牌态度

均值 标准差 均值 标准差

文化传承组 ５􀆰 ３５９ １􀆰 ２２３ ６􀆰 ０７５ ０􀆰 ９９５

工艺传承组 ５􀆰 １７３ １􀆰 ０３６ ５􀆰 ８９２ １􀆰 １０３

品牌简介组 ３􀆰 ９６１ １􀆰 ５７７ ４􀆰 ７０５ １􀆰 ５２９

Ｆ 值 １１􀆰 ２４１∗∗ １１􀆰 ９７０∗∗

ＬＳＤ 事后检验 文化传承组， 工艺传承组＞品牌简介组

　 　 注： ∗、 ∗∗分别表示在 ５％、 １％的水平上显著。 下同。

（二） 实验二

实验二采用虚拟品牌验证老字号真实性在品牌传

承与品牌态度之间的中介作用， 即验证假设 Ｈ２、 Ｈ３。
１􀆰 实验材料选取。
实验二拟采取虚拟品牌进行实验， 以避免熟悉程

度与长期市场表现对被试者的影响， 研究者设计了虚

拟品牌 “东海渊酒业”， 在保证故事长度、 内容与结

构大致相同的情况下， 仿照实验一的实验材料编制符

合实验二情景的品牌故事， 品牌故事内容与实验一基

本相同以保证实验效果的稳健性。
２􀆰 正式试验。
实验二研究者采取三组 （文化传承主题 ｖｓ． 工艺

传承主题 ｖｓ． 控制组） 的组间实验设计模式。 研究者

从网络募集 ２００ 名参与者完成一系列关于品牌故事的

调查活动， 每名参与者在实验结束后将获得 ２ 元现金

奖励。 最终共收回有效样本 １５８ 个， 其中女性 ８２ 人

（占比 ５１􀆰 ９０％）， 平均年龄 ２７􀆰 １１ 岁。
正式实验开始， 研究者分别给予三组参与者相应

的故事材料。 参与者在阅读完品牌简介或品牌故事后，
填写品牌态度、 老字号真实性、 感知的品牌文化要素

和工艺要素、 品牌传承、 品牌熟悉度、 对品牌故事熟

悉度等量表。 老字号真实性量表参考了徐伟等

（２０１５） ［３５］的文章进行改编， 其余量表均与实验一一

致， 品牌态度 （α＝０􀆰 ８３１）、 品牌传承 （α＝ ０􀆰 ８３７） 与

老字号真实性 （α ＝ ０􀆰 ８６３） 量表的信度均达到可以接

受标准。
３􀆰 数据分析和结论。
操纵检验： 研究者检验了不同组的参与者感知的

文化元素和工艺元素的差异， 通过分组的配对样本 ｔ
检验发现文化传承组感知的文化要素要显著大于感知

的工艺要素 （Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ９０， ＳＤ ＝ １􀆰 ０６３； Ｍ工艺 ＝ ３􀆰 ６５，
ＳＤ＝ ２􀆰 １１５； ｔ＝ ７􀆰 ３８６， ｐ＜０􀆰 ０１）； 工艺传承组感知的

工艺要素要显著大于感知的文化要素 （Ｍ文化 ＝ ３􀆰 ７７，

ＳＤ ＝ １􀆰 ３６２； Ｍ工艺 ＝ ６􀆰 ０２， ＳＤ ＝ １􀆰 ０００； ｔ ＝ － １０􀆰 ６８８，
ｐ＜０􀆰 ０１）； 在品牌简介组对文化元素与工艺元素的感

知没有显著差异 （Ｍ文化 ＝ ３􀆰 １０， ＳＤ ＝ １􀆰 ６１６； Ｍ工艺 ＝
３􀆰 ２４， ＳＤ＝ １􀆰 ５９５； ｔ ＝ －０􀆰 ６４３， ｐ＞０􀆰 ０５）。 之后， 研

究者通过单因素 ＡＮＯＶＡ 方差分析检验不同组别之间

品牌传承的差异， 实验结果表明各组别间品牌传承

存在显著差异 （Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ４２４， ＳＤ ＝ １􀆰 １８８； Ｍ工艺 ＝
５􀆰 ２３９， ＳＤ ＝ １􀆰 ０５０； Ｍ简介 ＝ ３􀆰 ７０６， ＳＤ ＝ １􀆰 ３５９； Ｆ ＝
３１􀆰 ７７７， ｐ＜０􀆰 ０１）。 继续通过 ＬＳＤ 事后检验观察发现

品牌传承的差异来源于品牌简介组与其余两组的差异，
工艺传承组与文化传承组品牌传承不存在显著差异。

结果分析： 研究者检验了品牌态度在各组之间

的差异。 研究结果显示， 品牌态度在各组之间存在

显著 差 异 （ Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ５２９， ＳＤ ＝ １􀆰 ０３３； Ｍ工艺 ＝
５􀆰 ２５０， ＳＤ ＝ １􀆰 １４８； Ｍ简介 ＝ ４􀆰 ７３２， ＳＤ ＝ １􀆰 ０１３；
Ｆ ＝ ２５􀆰 ８１６， ｐ＜０􀆰 ０１）。 研究者继续通过 ＬＳＤ 事后检

验观察发现文化传承组与工艺传承组之间的品牌传

承、 老字号真实性与品牌态度没有显著差异， 符合

研究预期的假设。
中介效应分析： 研究者通过 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐｐｉｎｇ 法对品

牌传承、 老字号真实性对品牌态度的直接效应进行分

析， 并通过 ＳＰＳＳ 中的 ＰＲＯＣＥＳＳ （Ｍｏｄｅｌ ４） 插件对

老字号真实性的中介作用进行分析。 品牌传承对品牌

态度的直接效应显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ５４５ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０４５， ｔ ＝
１２􀆰 ０８４， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ１ 再次得到验证。 品牌传承对

老字号真实性的直接效应显著 （ｂ ＝ ０􀆰 ６９８ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０４３，
ｔ＝ １６􀆰 ４１２， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ２ 得到验证。 老字号真实性

对品牌态度的直接效应显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ２４８ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０８３，
ｔ＝ ２􀆰 ９９７， ｐ＜０􀆰 ０１）， 老字号真实性的中介作用显著

（ｂ ＝ ０􀆰 １７３ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０６０； ９５％ 置 信 区 间 为 ［ ０􀆰 ０５５，
０􀆰 ２８９］）， 在加入老字号真实性中介后， 品牌传承的直

接效应值从 ０􀆰 ６７０ 下降到 ０􀆰 ３７２ （ ｔ ＝ ５􀆰 １１８， ｐ＜０􀆰 ０１），
说明老字号真实性在品牌传承和品牌态度之间起到部

分中介作用， Ｈ３ 得到验证。 结果如图 ２ 所示。
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图 ２　 老字号真实性的中介效应分析

（三） 实验三

实验三是为了验证品牌概念类型在品牌传承与

品牌态度之间的调节作用， 即验证假设 Ｈ４、 Ｈ４ａ
３９
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与 Ｈ４ｂ。
１􀆰 实验材料选取与实验设计。
选取品牌概念明确的老字号品牌。 研究者进行了

品牌选取的预实验。 首先由 ４ 名市场营销的硕士生和

博士生对老字号品牌进行初选， 筛选出 １１ 种品牌概

念较为明确的品牌， 之后招募志愿者对所选品牌的功

能性属性与象征性属性进行打分， 共有 ２１ 名参与者

完成了预实验， 其中女性 １１ 人 （占比 ５２􀆰 ３８％）， 平

均年龄 ２７􀆰 １０ 岁。 最终功能性属性与象征性属性差距

最大的两个品牌为德馨斋 （Ｍ功能 ＝ ５􀆰 ４８， ＳＤ＝ １􀆰 ７７８；
Ｍ象征 ＝ ２􀆰 ４３， ＳＤ ＝ １􀆰 ４６９； ｔ ＝ ６􀆰 ０５６， ｐ＜０􀆰 ０１） 与老

凤祥 （Ｍ功能 ＝ ３􀆰 ９５， ＳＤ ＝ １􀆰 ２０３； Ｍ象征 ＝ ５􀆰 ９５， ＳＤ ＝
０􀆰 ９２１； ｔ＝ －６􀆰 ０５０， ｐ＜０􀆰 ０１）。

对于实验材料， 研究者在保证故事长度、 内容与

结构大致相同的情况下对实验一的故事材料进行改

编， 使其符合两个品牌的实际情况。 除了正常的品牌

故事之外， 实验三与实验一、 实验二的不同之处在于

在实验材料发放前增加一段文字描述， 使参与者对品

牌概念更为明晰。 功能型品牌组为： “德馨斋如今更

加专注于解决民生需求， 为千家万户吃到物美价廉的

香醋而不断奋进。” 象征型品牌组为： “如今佩戴老

凤祥珠宝已经成为品味与身份的象征。”
２􀆰 正式试验。
实验三研究者拟采用 ２ （功能型品牌 ｖｓ． 象征型

品牌）×２（文化传承 ｖｓ． 工艺传承） 的组间实验设计模

式。 研究者在某大学 ＭＢＡ 学生中募集 １６０ 名参与者

完成一系列关于品牌故事的调查活动， 最终共回收有

效样本 １５５ 个， 其中女性 ６８ 人 （占比 ４３􀆰 ８７％）， 平

均年龄 ２７􀆰 ７７ 岁。
正式实验开始， 阶段一研究者首先要求参与者阅

读品牌概念的操控材料， 并回答感知到的品牌功能性

属性与象征性属性的高低。 阶段二研究者分别给予四

组参与者已经编制好的品牌故事。 参与者在阅读完品

牌简介或品牌故事后， 填写品牌态度、 老字号真实

性、 感知的品牌文化要素和工艺要素、 品牌传承、 品

牌熟悉度、 对品牌故事熟悉度等量表。 实验三中采用

的量表均与实验二一致， 品牌态度 （α ＝ ０􀆰 ８５９）、 品

牌传承 （α＝ ０􀆰 ８５４）、 品牌真实性 （α ＝ ０􀆰 ８８３） 的信

度均达到了可以接受的程度。
３􀆰 数据分析和结论。
操纵检验： 研究者检验了不同组的参与者感知的

文化传承主题和工艺传承主题的差异， 通过分组的配

对样本 ｔ 检验发现文化传承组感知的文化要素要显著

大于感知的工艺要素 （Ｍ文化 ＝ ５􀆰 ６６， ＳＤ ＝ １􀆰 １５０；
Ｍ工艺 ＝ ３􀆰 ７０， ＳＤ ＝ １􀆰 ４８８； ｔ ＝ １０􀆰 １９３， ｐ＜ ０􀆰 ０１）； 工

艺传承组感知的工艺要素要显著大于自身的文化要素

（Ｍ文化 ＝ ３􀆰 ５９， ＳＤ ＝ １􀆰 ２９６； Ｍ工艺 ＝ ５􀆰 ７１， ＳＤ ＝ ０􀆰 ９０８；
ｔ＝ －１３􀆰 ２０３， ｐ＜０􀆰 ０１）。 随后， 研究者检验了不同组

参与者之间感知的象征性属性和感知的功能性属性之

间的差异， 通过分组的配对样本 ｔ 检验发现在功能型

品牌组参与者感知的功能性属性要显著高于象征性属

性 （Ｍ功能 ＝ ６􀆰 ０８， ＳＤ ＝ ０􀆰 ９５０； Ｍ象征 ＝ ２􀆰 ５８， ＳＤ ＝
１􀆰 １１１； ｔ＝ ２３􀆰 ３０２， ｐ＜０􀆰 ０１）， 而且在象征型品牌组

参与者感知的象征性属性要显著高于功能性属性

（Ｍ功能 ＝ ３􀆰 ９４， ＳＤ ＝ １􀆰 １０４； Ｍ象征 ＝ ５􀆰 ９０， ＳＤ ＝ １􀆰 ０３３；
ｔ＝ －１１􀆰 ８２７， ｐ＜０􀆰 ０１）。

结果分析： 研究者检验了品牌态度在四组之间的

差异， 通过分组的独立样本 ｔ 检验发现， 在功能型品

牌的情况下， 工艺传承组的品牌态度要显著高于文化

传承组 （Ｍ文化 ＝ ３􀆰 ９９２， ＳＤ ＝ ０􀆰 ９３８； Ｍ工艺 ＝ ４􀆰 ５００，
ＳＤ＝ １􀆰 ２３５； ｔ ＝ －２􀆰 ０４０， ｐ＜０􀆰 ０５）； 在象征型品牌的

情况下， 文化传承组的品牌态度要显著高于工艺传承

组 （Ｍ文化 ＝ ４􀆰 ９９１， ＳＤ ＝ ０􀆰 ８３８； Ｍ工艺 ＝ ４􀆰 ４８０， ＳＤ ＝
０􀆰 ７７１； ｔ ＝ ２􀆰 ７７２， ｐ＜０􀆰 ０１）。 结果如图 ３ 所示。 Ｈ４
得到支持， Ｈ４ａ 与 Ｈ４ｂ 得到验证。 研究者还检验了

品牌熟悉度与人口统计变量与结果变量的关系， 发现

并未对结果产生显著影响。
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图 ３　 不同组别品牌态度差异

有调节的中介效应检验： 研究者通过 Ｂｏｏｔｓｔｒａ⁃
ｐｐｉｎｇ 法检验品牌传承、 老字号真实性对品牌态度的

直接效应， 并通过 ＳＰＳＳ 中的 ＰＲＯＣＥＳＳ （Ｍｏｄｅｌ ４）
插件对老字号真实性的中介作用进行分析， 结果显

示： 品牌传承对品牌态度的直接效应显著 （ｂ ＝ ０􀆰 ４７８
ｓｅ＝ ０􀆰 ０４４， ｔ＝ １０􀆰 ７８４， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ１ 再次得到验证。
品牌传承对老字号真实性的直接效应显著 （ｂ ＝ ０􀆰 ６２６
ｓｅ＝ ０􀆰 ０４６， ｔ ＝ １３􀆰 ５１５， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ２ 得到验证。 老

４９
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字号真实性对品牌态度的直接效应显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ３４５
ｓｅ＝ ０􀆰 ０７３， ｔ＝ ４􀆰 ７５１， ｐ＜０􀆰 ０１）， 老字号真实性的中

介作用显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ２１６ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０５１； ９５％置信区间为

［０􀆰 １１９， ０􀆰 ３２２］ ）， 在加入老字号真实性中介后，
品牌传承的直接效应值从 ０􀆰 ４７８ 下降到 ０􀆰 ２６３ （ ｔ ＝
４􀆰 ２７３， ｐ＜０􀆰 ０１）， 说明老字号真实性在品牌传承和

品牌态度之间起到部分中介作用， Ｈ３ 得到验证。
研究者继续使用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐｐｉｎｇ 法通过 ＳＰＳＳ 中的

ＰＲＯＣＥＳＳ 插件 （Ｍｏｄｅｌ５） 分组检验了品牌概念的调

节作用。 在功能型品牌组， 老字号真实性在品牌传承

与品牌态度之间的中介作用显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ２８６ ｓｅ ＝

０􀆰 ０７６； ９５％置信区间为 ［ ０􀆰 １４１， ０􀆰 ４３６］ ）， 故事

主题对品牌态度的作用显著 （ｂ ＝ ０􀆰 １􀆰 ３６６ ｓｅ ＝ ０􀆰 ６６０，
ｔ＝ ２􀆰 ０７０， ｐ＜０􀆰 ０５）， 品牌传承与故事主题的交互作

用对品牌态度的影响显著 （ｂ＝ －０􀆰 ３１６ ｓｅ＝ ０􀆰 １２２， ｔ ＝
－２􀆰 ５７９， ｐ＜０􀆰 ０５）。 在象征型品牌组中， 老字号真实

性在品牌传承与品牌态度之间的中介作用显著 （ｂ ＝
０􀆰 １０６ ｓｅ＝ ０􀆰 ０４７； ９５％置信区间为 ［０􀆰 ０１５， ０􀆰 ２０１］），
故事主题对品牌态度的作用不显著 （ ｂ ＝ －０􀆰 ５８６ ｓｅ ＝
０􀆰 ４７０， ｔ＝ －１􀆰 ２４４， ｐ＞０􀆰 ０５）， 品牌传承与故事主题

的交互作用对品牌态度的影响显著， （ ｂ ＝ ０􀆰 ２１６ ｓｅ ＝
０􀆰 ０８９， ｔ＝ ２􀆰 ４２８， ｐ＜０􀆰 ０５）。 结果如表 ２ 所示。

表 ２ 不同组别调节效应分析

品牌态度 （功能型） 品牌态度 （象征型）

系数 标准误差 ｔ 值 系数 标准误差 ｔ 值

品牌传承 ０􀆰 ３７０ ０􀆰 １０９ ３􀆰 ３８６∗∗ ０􀆰 ２７３ ０􀆰 ０６７ ４􀆰 １０３∗∗

老字号真实性 ０􀆰 ４４７ ０􀆰 １１４ ３􀆰 ９０９∗ ０􀆰 １７２ ０􀆰 ０７１ ２􀆰 ４３８∗∗

品牌概念 １􀆰 ３６６ ０􀆰 ６６０ ２􀆰 ０７０∗ －０􀆰 ５８６ ０􀆰 ４７１ －１􀆰 ２４４

故事主题×品牌概念 －０􀆰 ３１６ ０􀆰 １２２ －２􀆰 ５８０∗ ０􀆰 ２１６ ０􀆰 ０８９ ２􀆰 ４２８∗

（四） 实验四

实验四与实验三的目的相同， 是为了验证 Ｈ４、
Ｈ４ａ 与 Ｈ４ｂ。 实验四与实验三的不同之处在于： ①采

用虚拟品牌作为实验材料。 ②增强了对故事主题

（工艺传承 ｖｓ． 文化传承） 的操控并更换了测量方式。
实验三采用虚拟品牌作为实验材料是为了增加结果的

外部效度与稳健性， 并且可以减少品牌熟悉程度对实

验结果的影响； 实验三增加对故事主题的操控并更换

故事主题的测量方式是由于研究者在先前实验中发现

两类故事主题的评分的相关性存在边缘显著 （ ｐ ＜
０􀆰 １０） 的情况， 所以为避免参与者同时受到多种故

事主题的影响， 研究者做出了部分调整。
１􀆰 实验材料选取与实验设计。
实验四继续使用了实验二所用的品牌与品牌故事

材料。 与实验二不同之处在于： 第一， 在实验材料发

放之前参与者会看到一段关于故事主题分类的操控材

料： “老字号品牌一般会在自身文化积淀与自身精湛

工艺之间选择一种作为自身品牌故事的主题进行宣

传， 请您阅读以下老字号故事……” 第二， 在故事

主题的测量阶段， 参与者不再被要求对文化传承与工

艺传承进行打分， 而是采取强制分布法 （ ｆｏｒｃｅ ｄｉｓｔｒｉ⁃
ｂｕｔｉｏｎ）， 要求参与者将满分 １００ 分分配到工艺要素与

文化要素当中。 第三， 增加了对功能型品牌与象征型

品牌的操控， 参与者将通过阅读不同内容达到被操控

的目的。 功能型品牌组为： 东海渊如今更加专注于解

决民生需求， 为千家万户品尝到物美价廉的美酒而不

断奋进， 东海渊已经成为家常饮酒的首选； 象征型品

牌组： 东海渊如今已经成为各大品酒人士饮酒的首

选， 东海渊酒已经成为身份和品位的象征， 各大品酒

爱好者以能珍藏一瓶东海渊酒而感到自豪。
为检验操控的有效性， 实验者在某大学招募 ２５

名参与者 （年龄 Ｍ ＝ ２４􀆰 ７６， ＳＤ ＝ ２􀆰 ２４１， 女性比例

５６􀆰 ０００％） 进行实验四的预实验。 通过分组的配对样

本 ｔ 检验分析故事主题的差异发现， 在工艺传承组中

感知的工艺要素和感知的文化要素存在显著差异

（Ｍ工艺 ＝ ８２􀆰 ２３， ＳＤ ＝ １１􀆰 １１４， ｔ ＝ １０􀆰 ４５６， ｐ＜０􀆰 ０１），
在文化传承组中感知的工艺要素和感知的文化要素存

在显著差异 （Ｍ文化 ＝ ７８􀆰 ３３， ＳＤ ＝ １１􀆰 ８６５， ｔ ＝ ８􀆰 ２７２，
ｐ＜０􀆰 ０１）； 在功能型品牌组中功能性属性与象征性属

性存在显著差异 （Ｍ功能 ＝ ４􀆰 ７７， ＳＤ ＝ １􀆰 ２３５； Ｍ象征 ＝
２􀆰 ４６， ＳＤ＝ １􀆰 １９８； ｔ＝ ５􀆰 ５７１， ｐ＜０􀆰 ０１）， 在象征型品

牌组中功能性属性与象征性属性存在显著差异

（Ｍ功能 ＝ ２􀆰 ９２， ＳＤ ＝ １􀆰 ３１１； Ｍ象征 ＝ ５􀆰 ２５， ＳＤ ＝ ０􀆰 ８６６；
ｔ＝ －６􀆰 ０２５， ｐ＜０􀆰 ０１）。

２􀆰 正式实验。
实验四采用 ２ （功能型品牌 ｖｓ． 象征型品牌） ×２

５９
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（文化传承 ｖｓ． 工艺传承） 的组间实验设计。 研究者

从某大学 ＭＢＡ 学生中募集 １２０ 名参与者完成一系列

关于品牌故事的调查活动， 每名参与者在实验结束后

将获得 ２ 元的现金奖励。 最终共收回有效样本 １１８
个， 其中女性 ５６ 人 （占比 ４７􀆰 ５０％）， 平均年龄

２６􀆰 ７１ 岁。
正式实验分为两个阶段。 阶段一： 研究者要求参

与者阅读品牌概念的操控材料， 并要求参与者回答感

知到的品牌功能性属性与象征性属性的高低。 阶段

二： 研究者要求参与者先阅读故事主题的操控材料再

阅读已经编制好的品牌故事。 参与者在阅读完品牌故

事后， 通过强制分步法对感知的文化要素和工艺要素

进行打分。 随后， 要求参与者填写品牌态度、 老字号

真实性、 感知的品牌文化要素和工艺要素、 品牌传

承、 品牌熟悉度、 对品牌故事熟悉度等量表。 实验四

中采用的量表与实验一致， 品牌态度 （α ＝ ０􀆰 ８０５）、
品牌传承 （α ＝ ０􀆰 ８７９）、 品牌真实性 （α ＝ ０􀆰 ８６９） 的

信度均达到了可以接受的程度。
３􀆰 数据分析和结论。
操纵检验： 通过分组的配对样本 ｔ 检验发现， 文

化传承组感知的文化要素要显著大于感知的工艺要素

（Ｍ文化 ＝ ７６， ＳＤ＝ １７􀆰 ５１７， ｔ ＝ －１１􀆰 ４０１， ｐ＜０􀆰 ０１）； 工

艺传承组感知的工艺要素要显著大于感知的文化要素

（Ｍ工艺 ＝ ７８􀆰 ５９， ＳＤ ＝ １４􀆰 ４０９， ｔ ＝ １５􀆰 ２４２， ｐ＜０􀆰 ０１）。
同时， 通过分组的配对样本 ｔ 检验发现在功能型品牌

组参与者感知功能性属性要显著高于象征性属性

（Ｍ功能 ＝ ５􀆰 ４６， ＳＤ ＝ １􀆰 ２０８； Ｍ象征 ＝ ３􀆰 ０７， ＳＤ ＝ １􀆰 ５４１，
ｔ＝ ９􀆰 ５５６， ｐ＜０􀆰 ０１）， 而且在象征型品牌组参与者感

知到的象征性属性要显著高于功能性属性 （Ｍ功能 ＝
２􀆰 ６８， ＳＤ ＝ １􀆰 ６３４； Ｍ象征 ＝ ５􀆰 ４４， ＳＤ ＝ １􀆰 ２９０； ｔ ＝
－１１􀆰 ６４３， ｐ＜０􀆰 ０１）。

结果分析： 通过分组的独立样本 ｔ 检验发现， 在

工艺传承组中， 功能型品牌的品牌态度要显著高于象

征型品牌 （Ｍ功能 ＝ ４􀆰 ６８９， ＳＤ ＝ ０􀆰 １􀆰 ００２； Ｍ象征 ＝
４􀆰 １３８， ＳＤ＝ ０􀆰 ８７５； ｔ ＝ ２􀆰 ２５２， ｐ＜０􀆰 ０５）； 在文化传

承组中， 象征型品牌的品牌态度要显著高于功能型品

牌 （Ｍ功能 ＝ ４􀆰 ３９１， ＳＤ ＝ ０􀆰 ８３１； Ｍ象征 ＝ ５􀆰 ０３３， ＳＤ ＝
０􀆰 ９８８； ｔ＝ －２􀆰 ７０７， ｐ＜０􀆰 ０１）。 Ｈ４ 得到支持， Ｈ４ａ 与

Ｈ４ｂ 得到验证。 研究者还检验了品牌熟悉度与人口统

计变量与结果变量的关系， 发现并未对结果产生显著

影响。
有调节的中介效应检验： 研究者通过 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ⁃

ｐｉｎｇ 法检验品牌传承、 老字号真实性对品牌态度的直

接效应， 并通过 ＳＰＳＳ 中的 ＰＲＯＣＥＳＳ （Ｍｏｄｅｌ４） 插件

对老字号真实性的中介作用进行分析。 结果显示： 品

牌传承对品牌态度的直接效应显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ４４４ ｓｅ ＝
０􀆰 ０６７， ｔ＝ ６􀆰 ６１６， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ１ 再次得到验证。 品

牌传承对老字号真实性的直接效应显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 ７１８
ｓｅ＝ ０􀆰 ０６４， ｔ＝ １１􀆰 ３０６， ｐ＜０􀆰 ０１）， Ｈ２ 再次得到验证。
老字号真实性对品牌态度的直接效应显著 （ｂ ＝ ０􀆰 ２１６
ｓｅ＝ ０􀆰 ０９６， ｔ ＝ ２􀆰 ２３９， ｐ＜０􀆰 ０５）， 老字号真实性的中

介作用显著 （ ｂ ＝ ０􀆰 １５５ ｓｅ ＝ ０􀆰 ０６９； ９５％置信区间为

［０􀆰 ２１３， ０􀆰 ２９６］ ）， 在加入老字号真实性后， 品牌

传承的直接效应值从 ０􀆰 ４４４ 下降到 ０􀆰 ２８９ （ ｔ ＝ ３􀆰 ０２１，
ｐ＜０􀆰 ０１）， 说明老字号真实性在品牌传承和品牌态度

之间起到部分中介作用， Ｈ３ 得到验证。
研究者设置了新的研究变量 “一致性” （哑变

量）， 工艺传承组中功能型品牌记为 ０， 象征型品牌

记为 １； 文化传承组中功能型品牌记为 １， 象征型

品牌记为 ０。 通过一致性反映故事主题与品牌概念

的分类情况并以此检验二者的交互作用对品牌态度

的影响。 研究者继续通过 ＳＰＳＳ 中的 ＰＲＯＣＥＳＳ 插件

（Ｍｏｄｅｌ ５） 检验一致性对品牌传承调节作用。 老字号

真实性在品牌传承与品牌态度之间的中介作用显著

（ｂ ＝ ０􀆰 １４２ ｓｅ ＝ ０􀆰 ６６５； ９５％ 置信区间为 ［ ０􀆰 １２７，
０􀆰 ２７７］）， 一致性对品牌态度的作用不显著 （ ｂ ＝
０􀆰 ６３０ ｓｅ ＝ ０􀆰 ６４９， ｔ ＝ ０􀆰 ９７１， ｐ＞０􀆰 ０５）； 品牌传承与

一致性的交互作用对品牌态度的影响显著， 且系数为

负 （ ｂ ＝ － ０􀆰 ２５３ ｓｅ ＝ ０􀆰 １１８， ｔ ＝ － ２􀆰 １４２， ｐ ＜ ０􀆰 ０５），
Ｈ４、 Ｈ４ａ 与 Ｈ４ｂ 得到验证。 结果如表 ３ 所示。

表 ３ 调节效应分析

老字号真实性 品牌态度

系数 标准误差 ｔ 值 系数 标准误差 ｔ 值

品牌传承 ０􀆰 ７１８ ０􀆰 ６３５ １１􀆰 ３０６∗∗ ０􀆰 ４７４ ０􀆰 １０７ ４􀆰 ４３３∗∗

老字号真实性

一致性

品牌传承×一致性

０􀆰 １９７ ０􀆰 ０８６ ２􀆰 ３０４∗

０􀆰 ６３ ０􀆰 ６４９ ０􀆰 ９７１

－０􀆰 ２５３ ０􀆰 １１８ －２􀆰 １４２∗

６９
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四、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本研究以老字号品牌故事为研究对象， 在构建研

究模型的基础上， 通过采用情景模拟实验的方式， 检

验老字号真实性对品牌故事传承主题如何影响消费者

品牌态度的中介作用以及品牌概念的调节作用， 揭示

出老字号品牌故事主题影响消费者品牌态度的机理，
得出如下主要研究结论。

第一， 品牌传承是老字号品牌故事的重要主题，
文化传承主题和工艺传承主题皆可提升消费者对老字

号品牌的评价。 现有研究主要通过访谈与案例的研究

方法分析消费者对品牌历史传承主题故事的偏好性，
本研究通过情景模拟实验的方式针对品牌传承主题故

事对消费者品牌态度的影响机理进行了深入的探讨，
发现老字号品牌故事的两类品牌传承主题 （工艺传

承 ｖｓ． 文化传承） 皆能够对消费者品牌态度产生积极

影响。 传承主题的品牌故事不仅具有更好的传播效

果， 而且对消费者认知具有积极作用， 该结论揭示出

品牌传承作为老字号的核心特点， 是老字号企业成功

进行营销传播的关键要素。
第二， 品牌故事传承主题促进消费者将老字号当

前现状与既往发展建立联系， 激发消费者对老字号真

实性的感知进而提升消费者对老字号的评价。 现有研

究探究了合法性、 正宗性等前置要素对老字号真实性

的作用， 本研究则研究品牌传承这一前置因素对老字

号真实性的影响作用。 老字号企业能通过外显的品牌

传承载体提升消费者感知的老字号真实性， 进而影响

消费者品牌态度。 该结论揭示出老字号真实性作为品

牌基础属性可以被品牌传承这一营销信息所激发， 并

改变消费者认知。
第三， 品牌故事传承主题与品牌概念定位两者之

间一致性会影响消费者对老字号品牌的评价。 具体而

言， 功能型品牌采用工艺传承故事对提升消费者品牌

态度更为有效； 象征型品牌采用文化传承主题故事对

提升消费者品牌态度更为有效。 当概念类型与故事主

题匹配时， 品牌故事将获得更积极的消费者品牌态度

评价； 概念类型与故事主题不匹配时， 故事主题对品

牌态度的影响被削弱了。 该结论有助于不同概念类型

的老字号进行故事主题的选择， 通过选择适合的故事

主题以获得良好的营销效果。

（二） 管理启示

第一， 彰显品牌传承性是老字号企业提升故事营

销有效性的重要方式。 本研究从文化传承与工艺传承

探讨了品牌传承主题对消费者品牌态度的积极影响。
基于这一结论， 首先， 老字号企业可以从品牌发展历

史中充分发掘经典的、 独特的品牌故事， 如品牌的诞

生、 创始人传奇经历、 工艺文化事件等， 运用戏剧、
影视、 文化册等综合的表现方式， 演绎品牌故事经典

片段， 再现老字号品牌故事背后的文化缘起和工艺蜕

变， 促进消费者对老字号核心文化事件和独特工艺技

法的记忆。 其次， 老字号企业可以综合运用 “两微

一端” 等新媒体平台以及 ＶＲ 等新技术， 将品牌故事

与消费者喜闻乐见的营销形式相结合， 创作一系列能

够立体展现传承主题的优质内容， 多形式传播以贴近

目标消费群体， 强化老字号的品牌形象， 提升消费者

品牌态度。
第二， 老字号企业需要充分利用品牌故事元素

以增加消费者的真实感。 老字号品牌可以通过故事

营销拉近品牌和消费者之间的距离， 提升消费者对

品牌文化、 品牌工艺以及品牌产品的进一步熟悉度

与亲近感， 加深对老字号品牌的认知和情感。 在工

艺方面， 老字号企业可以选取产品制作技法、 技巧

学习过程等素材创作品牌故事、 进行品牌直播， 使

消费者体验 “看得见、 摸得着” 的真实感； 在文化

方面， 老字号企业可以选取 “员工与顾客” 的服务

事件、 “师傅带徒弟” 的传艺事件等素材创作品牌

故事、 拍摄品牌纪录片， 使消费者体验 “感同身

受” 的真实感。
第三， 老字号品牌故事传承主题应符合品牌形象

和品牌概念的定位。 一是厘清消费者真正需求与品牌

特色， 进行清晰的品牌定位， 并根据不同的品牌概念

定位选取合适的营销信息进行展示。 二是选取与品牌

概念相匹配的品牌信息进行品牌故事创作。 对于功能

型品牌， 消费者更愿意了解产品质量与性能信息， 因

此应强调品牌对传统工艺的传承， 如产品制作技法、
产品制作原料等， 以展示其工艺的稳定性与成熟性。
对于象征型品牌， 消费者期望品牌可为消费者传递自

身身份与精神象征， 因此应强调品牌文化的内涵、 底

蕴等软实力， 如品牌价值观、 品牌愿景等， 以改变消

费者对老字号品牌的形象认知。
（三） 局限与展望

本研究探讨了老字号品牌故事主题对消费者品牌
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态度的影响机理， 未来研究可以从以下三个方面进行

拓展。 第一， 本研究结合老字号的定义内涵、 故事主

题类型以及品牌传承， 将老字号品牌故事主题分为文

化传承主题与工艺传承主题进行了详细的探讨， 后续

研究仍可从其他角度探讨老字号品牌故事主题的划分

方式并对其影响机理进行探索。 第二， 本研究使用的

多种方式测量品牌文化属性与品牌工艺属性， 并将传

承主题类型处理为类别变量， 后续研究可以进一步将

其处理为连续变量或采用其他更有效的测量方式， 避

免二者之间的交互作用对实验结果的影响。 第三， 本

研究在老字号品牌故事营销情境下， 检验了品牌概念

与故事主题的交互作用对品牌态度的影响， 是对品牌

概念研究的有益补充。 后续研究可考虑消费者自身特

质如怀旧倾向、 国货意识对态度形成的影响， 并进一

步从消费者特质视角深入探究消费者品牌态度的形成

机理。
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控制权转移对企业绩效的影响
———基于代理成本中介效应的检验

Ｔｈｅ Ｉｍｐａｃｔ ｏｆ Ｃｏｎｔｒｏｌ Ｔｒａｎｓｆｅｒ ｏｎ Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ：
Ｔｈｅ Ｔｅｓｔ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ Ｍｅｄｉａｔｉｎｇ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ａｇｅｎｃｙ Ｃｏｓｔ

吴国鼎
ＷＵ Ｇｕｏ⁃ｄｉｎｇ

［摘　 要］ 控制权转移能够通过代理成本的变化对企业绩效产生影响。 笔者以 ２００４—２０１８ 年中
国沪深 Ａ 股市场上市公司中所发生的控制权转移事件为研究样本， 运用中介效应检验方法， 考察了
控制权转移如何通过管理层在职消费率、 资产利用率和大股东占款率等代理成本度量指标变化以影响
企业绩效。 研究结果表明： 从总体上看， 控制权转移影响企业绩效的作用过程中几类代理成本的中介
效应都显著。 区分控制权转移类型研究的结果显示出代理成本的中介效应有差异： 就国资控制权的转
移而言， 管理层在职消费率和资产利用率的中介效应显著； 而对于民资控制权转移的代理成本中介效
应却不能一概而论， 其中， 若转让给民营资本， 则管理层在职消费率和大股东占款率的中介效应显
著， 若转让给国有资本， 则几类代理成本之中介效应均不显著。 笔者通过进一步考察控制权转移影响
企业代理成本渠道发现： 控制权转移后， 高管变更可以提高资产利用率， 控制人的控制权减少可以降
低大股东占款率。 本研究揭示了控制权转移如何通过代理成本的变化影响企业绩效的机理， 得出的研
究结论有助于丰富控制权转移绩效研究领域的相关文献， 能够为规范中国控制权转移市场、 提高中国
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一、 前言

企业的控制权转移是资本市场中各方所关注的焦

点之一。 根据 Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等 （１９９９） ［１］以及 Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等

（２０００） ［２］的研究， 企业的控制权掌握在企业的实际

控制人手中。 因此， 控制权转移指的是企业的实际控

制人发生了变更。 控制权转移能够对企业绩效产生影

响。 然而， 控制权转移如何影响企业绩效仍然是值得

进一步研究的问题。 学者们多是探讨控制权转移对企

业绩效的直接影响 （冯根福和吴林江， ２００１［３］； 杨

记军等， ２０１０［４］）， 而缺少对于影响机制的研究。 关

于控制权转移影响企业绩效的机制， 有学者认为，
控制权转移所引致的企业内部治理机制的变化是企

业绩 效 发 生 变 化 的 深 层 次 原 因 （王 甄 和 胡 军，
２０１６［５］ ）。 控制权转移后， 企业新的控制人会调整

企业的治理机制， 如改变控制人的控制方式、 更换

企业的高管、 改变对企业管理层的监督和激励方式

等， 从而影响企业的内部代理问题以及相应的代理

成本。 可以说， 如何设置更为合理的治理机制以加

强对管理层的监督、 充分调动管理层的积极性以及

加强对企业控制人的约束， 从而将代理成本最小

化， 进而促进企业绩效的提高， 是控制权转移后企

业改进公司治理的核心诉求。
关于控制权转移能够通过哪些方面的代理成本影

响企业绩效， 虽然已有学者对这一问题进行了研究，
但是已有的研究成果中存在以下问题： 一是没有使用

标准的中介效应检验方法。 温忠麟和李宝娟 （２０１４） ［６］

介绍的方法是标准的中介效应检验方法， 其他研究方

法都存在这样或那样的缺陷。 这就导致已有的研究结

论存在一定的偏差。 二是缺少对区分不同控制权转移

类型的研究。 虽然徐莉萍等 （２００６） ［７］、 王甄和胡军

（２０１６） ［５］对这一研究角度有所涉及， 但研究得不全

面且无对多种控制权转移类型的综合和比较研究。 中

国的经济体制导致了资本市场中多种控制权转移类型

的存在。 如果不从这一角度进行研究， 可能会得出与

现实不相符的结论。 三是缺少对于控制权转移如何影

响代理成本的研究。 虽然控制权转移后企业通常会更

换管理层以及调整治理机制， 但是这些措施是否导致

了企业代理成本的变化， 对此尚无实证研究。 基于

此， 本文使用中介效应检验方法， 从样本总体以及区

分控制权转移的所有制类型考察控制权转移如何通过

代理成本渠道对企业绩效产生影响。 在此基础上， 本

文也对控制权转移影响企业代理成本的渠道进行了

考察。

二、 文献综述与研究假设

（一） 控制权转移对企业绩效的影响

控制权转移能够对企业绩效产生影响。 但是对于

能够产生何种影响， 已有的研究结论并不一致。 Ｋａｐ⁃
ｐｌａｎ （１９８９） ［８］的研究发现， 控制权转移后企业的资

本性支出降低， 资产管理效率提高， 从而导致了企业

绩效的提高。 Ｐａｒｒｉｎｏ 和 Ｈａｒｒｉｓ （１９９９） ［９］ 的研究则发

现， 控制权转移后， 企业经营规模扩大， 产生了规模

经济和协同效应， 从而使企业绩效得到提高。 朱宝宪

和王怡凯 （２００２） ［１０］、 方轶强等 （２００６） ［１１］、 徐向艺

和王俊韡 （２０１１） ［１２］以中国资本市场中的数据为样本

所进行的研究也得出了类似的结论。 也有学者的研究

得出了相反的结论。 冯根福和吴林江 （２００１） ［３］、 宋

建波和王晓玲 （２００８） ［１３］的研究发现， 虽然控制权转

移后企业绩效会短暂上升， 但是长期来看企业绩效会

显著 下 降。 Ｌｏｕｉｓ （ ２００４ ） ［１４］、 奚 俊 芳 和 于 培 友

（２００６） ［１５］的研究则发现， 控制权转移后企业绩效的

改善主要是由企业的盈余管理所致， 与控制权转移行

为无关。
之所以已有的研究中得出了不一致的结论， 可能

是由不同研究中所使用的样本不同以及所使用的研究

方法不同造成的。 结合中国的资本市场环境， 我们认

为， 控制权转移， 一方面， 能够纠正控制权转移前企

业治理机制中存在的弊端， 改善企业的内部治理环

境； 另一方面， 还可以优化企业的经营策略， 提高与

其他企业的协同效应。 这都能促进企业绩效的提高。
从控制权转移的动机来看， 除了提高企业经营效率、
扩大经营规模以及加强对重点行业和企业的控制等动

机外， 由于中国资本市场中上市企业 “壳” 资源的

稀缺性， 中国企业进行控制权转移的动机还包括

“保壳” 和 “借壳” 两种类型。 “保壳” 型就是企业

为了摆脱经营危机， 保住企业的上市资格而进行的控

制权转移。 “借壳” 型就是未上市企业为了获得上市

资格而对上市企业进行并购所导致的控制权转移。 对

于 “保壳” 型， 新的控制人接手企业后， 会采取措

施为企业解困， 从而使企业绩效得到提高。 对于

“借壳” 型， 新的控制人希望通过上市企业平台在资

本市场上融到更多的资金以及进行进一步的资本运

作。 因此， 同样会采取措施来促进企业绩效的提高。
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基于上述分析， 本文提出假设 １：
Ｈ１： 控制权转移可以促进企业绩效的提高。
（二） 控制权转移通过代理成本对企业绩效的

影响

１􀆰 管理层在职消费的中介效应。
现代企业中公司所有权和控制权的分离产生了第一

类代理问题， 也就是公司股东和公司管理层之间的代理

问题 （Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［１６］ ）。 由于公司股东和

管理层的目标函数不一致， 这就容易出现逆向选择和道

德风险。 在这种情况下， 如果企业治理机制不完善，
管理层就会利用自己的职权进行过高的职务消费， 甚

至挥霍企业财产来谋取私利 （Ａｎｇ 等， ２０００［１７］； Ｓｉｎｇｈ
和 Ｄａｖｉｄｓｏｎ， ２００３［１８］； 李寿喜， ２００７［１９］； 姜付秀等，
２００９［２０］）。 控制权转移后， 为了使企业获得更好的经

营业绩， 企业新的控制人会任命新的管理层， 制定新

的管理制度， 从而使企业的内部治理环境得以改善。
新的内部治理环境会更有效地约束管理层的过高职务

消费等自利行为， 从而使企业绩效得到提高。 基于上

述分析， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 控制权转移可以通过减少管理层的职务消

费来提高企业绩效。
２􀆰 企业经营效率的中介效应。
由第一类代理问题所产生的代理成本， 除了体现

为管理层的过高职务消费外， 还体现为由于管理层的

错误决策造成的经营损失或者由于管理层的不敬业造

成的企业资产没有被充分利用 （Ａｎｇ 等， ２０００［１７］；
罗进辉， ２０１２［２１］）。 这种代理成本虽然没有导致企业

现金的流出和实物资产的浪费， 但是却能导致企业经

营效率的低下。 控制权转移后， 在新的内部治理环境

下， 企业管理层的决策会更加符合企业和股东的利

益， 从而会减少错误或者不当决策； 同时企业管理层

也会更加敬业， 会更充分地利用企业资产来为企业创

造更多的价值。 这都会导致企业绩效的提高。 基于上

述分析， 本文提出假设 ３：
Ｈ３： 控制权转移可以通过提高企业经营效率来

提高企业绩效。
３􀆰 控制人对企业掏空的中介效应。
现代企业中， 除了存在第一类代理问题外， 还存

在着第二类代理问题。 也就是企业控制人和小股东之

间的代理问题。 企业控制人会利用其所拥有的对企业

的控制权， 对企业进行掏空 （ Ｊｏｈｎｓｏｎ 等， ２０００［２２］；
Ｄｊａｎｋｏｖ 等， ２００８［２３］ ）。 控制人对企业进行的掏空，

同样能够给企业利益造成损失。 控制权转移后， 无论

是为了使企业摆脱经营危机， 还是借助企业的 “壳”
进行资本运作， 企业新的控制人都会更多地从企业的

整体利益而不是控制人的私利出发进行决策， 或者新

的控制人受到企业其他治理机制的约束会更强。 这都

会减少控制人对企业的掏空。 控制人对企业的掏空减

少， 企业绩效就会相应得到提高。 基于上述分析， 本

文提出假设 ４：
Ｈ４： 控制权转移可以通过减少控制人对企业的

掏空来提高企业绩效。
（三） 不同所有制类型控制权转移通过代理成本

对企业绩效的影响

中国的经济体制决定了中国上市企业中除了民营

企业外， 还存在相当部分的国有企业。 这使得中国资

本市场中的控制权转移存在着多种类型。 有学者考察

了不同控制权转移类型对企业绩效的影响。 徐莉萍等

（２００５ ） ［２４］、 Ｃｈｅｎ 等 （ ２００８ ） ［２５］ 以 及 杨 记 军 等

（２０１０） ［４］的研究发现， 只有国有控制转让给民营控

制的控制权转移类型， 才能使企业绩效得到提高。 王

甄和胡军 （２０１６） ［５］的研究则发现， 只要控制权在不

同所有制类型的控制人之间进行转移， 企业绩效就会

得到提高。
是什么原因导致了不同控制权转移类型对企业绩

效的影响不同？ 虽然已有学者对这一问题进行了研

究， 但是研究得尚不全面。 如白重恩等 （２００６） ［２６］只

考察了国有控制权转移类型， 认为国有控制权转移导

致企业效益的提高主要来自管理费用的下降。 王甄和

胡军 （２０１６） ［５］重点考察了国有控制转民营控制以及

民营控制转国有控制两种类型， 认为经理人代理问题

和大股东隧道效应在其中发挥的作用有所不同。 中国

资本市场中的企业控制权转移不但存在着不同所有制

类型控制权之间的转移， 也存在着同种所有制类型控

制权之间的转移， 如国有控制转国有控制、 民营控制

转民营控制等。 所以有必要对这几种控制权转移类型

进行全面考察。
由于国有企业和民营企业在国民经济中所起的作

用不同、 经营的目标不同、 面临的监管体制不同， 所

以企业的治理机制也存在差异。 有学者认为， 和民营

企业相比， 国有企业是低效的 （ Ｂｌａｎｃｈａｒｄ 和 Ｋｒｅ⁃
ｍｅｒ， １９９７［２７］； Ｍｅｇｇｉｎｓｏｎ 和 Ｎｅｔｔｅｒ， ２００１［２８］； 张俊

喜和张华， ２００４［２９］； 刘瑞明和石磊， ２０１０［３０］； 吴延

兵， ２０１２［３１］）。 这些学者也分析了国有企业之所以低
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效的原因。 其中包括国有企业的经营目标并不是企业

利润最大化、 国有企业存在预算软约束等。 但是， 也

有学者认为， 在转型经济中， 一些公司治理的外部机

制已经逐步开始建立， 包括控制权转让市场逐渐完

善、 产品竞争市场逐渐规范、 破产机制等法律规范也

逐步建立等。 这都会使传统上由国有产权导致的代理

问题逐步得到缓解。 而且就中国来说， 由于各种国有

企业管理制度的约束， 对国有企业进行掏空的成本也

较高 （徐莉萍等， ２００６［７］）。 也有学者认为， 和国有

企业相比， 民营企业的内部治理是低效的。 民营企业

的控制人往往更有对企业进行掏空的动机， 而且也更

容易对企业进行掏空 （苏冬巍和熊家财， ２０１３［３２］；
汪恩贤和刘星河， ２０２０［３３］）。 基于上述分析， 本文提

出假设 ５：
Ｈ５： 代理成本的中介效应在不同所有制类型的

控制权转移之间存在差异。

三、 研究设计和样本数据

（一） 代理成本的度量

借鉴 Ａｎｇ 等 （２０００） ［１７］、 Ｊｉａｎｇ 等 （２０１０） ［３４］ 以

及罗进辉 （２０１２） ［２１］的做法， 对于第一类代理成本中

管理层的职务消费等方面的支出， 本文用管理层在职

消费率 （Ｍｎｆ） 指标进行度量。 对于第一类代理成本

中由管理层的投资决策错误、 不敬业等导致的企业经

营效率低下给企业带来的损失， 本文用资产利用率

（Ｔａｔ） 指标进行度量。 对于第二类代理成本中控制

人对企业的掏空， 本文用大股东占款率 （Ａｃｃｒｔ） 指

标进行度量。
（二） 控制权转移类型的划分

参照杨记军等 （２０１０） ［４］、 吴国鼎 （２０１５） ［３５］ 的

做法， 本文按照企业实际控制人的所有制类型区分

控制权转移类型。 本文把控制权转移划分为 “国资

控制转国资控制” “民资控制转国资控制” “国资

控制转民资控制” 以及 “民资控制转民资控制” 四

种类型。
（三） 检验模型

按照温忠麟和叶宝娟 （２０１４） ［６］ 介绍的中介效应

检验步骤， 本文构建模型来检验由控制权转移导致的

代理成本变化对企业绩效的影响。
除控制权转移因素外， 参考相关研究 （Ｍｅｇｇ⁃

ｉｎｓｏｎ 等， １９９４［３６］； Ｓｕｎ 和 Ｔｏｎｇ， ２００３［３７］； 吴国鼎，
２０１９［３８］）， 还有一些其他的因素也会对企业绩效产生

影响， 如企业规模、 负债率、 固定资产比例等。 本文

在模型中也控制了这些因素。 本文设定的计量模

型为：

Ｒｏａｉｔ ＝α０＋α１Ｓｉｚｅｉｔ＋α２Ｌｅｖｉｔ＋α３Ｆｉｘｅｄｉｔ＋α４Ａｇｅｉｔ
＋α５Ｒｅｆｏｒｍｉｔ＋φｉ＋ηｔ＋σｉｔ （１）

Ａｇｅｎｃｙｃｏｓｔｉｔ ＝β０＋β１Ｓｉｚｅｉｔ＋β２Ｌｅｖｉｔ＋β３Ｆｉｘｅｄｉｔ＋β４Ａｇｅｉｔ
＋β５Ｒｅｆｏｒｍｉｔ＋φｉ＋ηｔ＋σｉｔ （２）

Ｒｏａｉｔ ＝γ０＋γ１Ｓｉｚｅｉｔ＋γ２Ｌｅｖｉｔ＋γ３Ｆｉｘｅｄｉｔ＋γ４Ａｇｅｉｔ
＋γ５Ｒｅｆｏｒｍｉｔ＋γ６Ａｇｅｎｃｙｃｏｓｔｉｔ＋φｉ＋ηｔ＋σｉｔ （３）

其中， Ｒｏａｉｔ表示总资产收益率； Ａｇｅｎｃｙｃｏｓｔｉｔ表示代理

成本， 其可以区分为 Ｍｎｆｉｔ、 Ｔａｔｉｔ以及 Ａｃｃｒｔｉｔ； Ｒｅｆｏｒｍｉｔ

表示控制权转移虚拟变量， 如果企业 ｉ 在 ｔ 年进行了

控制权转移， 则 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ在 ｔ 年以及后续年度中都取

１， 否则取 ０； Ｓｉｚｅｉｔ表示企业规模， 用总资产来度量；
Ｌｅｖｉｔ表示资产负债率； Ｆｉｘｅｄｉｔ 表示固定资产比例；
Ａｇｅｉｔ表示企业年龄； φｉ 表示企业不随时间变化的变

量； ηｔ 表示时间变量； σｉｔ表示随机扰动项。
本文使用上述 ３ 个模型， 分以下 ５ 个步骤检验代

理成本的中介效应。
步骤 １： 检验模型 （１） 中 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的系数 α５ 是

否显著。 如果 α５ 显著， 界定为中介效应； 否则界定

为遮掩效应。 但无论 α５ 是否显著， 都进行后续检验。
步骤 ２： 检验模型 （２） 中 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的系数 β５ 和

方程 （３） 中 Ａｇｅｎｃｙｃｏｓｔｉｔ的系数 γ６ 是否显著。 如果 β５

和 γ６ 都显著， 则说明存在显著的间接效应， 继续进

行步骤 ４ 中的检验； 如果 β５ 和 γ６ 至少有一个不显

著， 则进行步骤 ３ 中的检验。
步骤 ３： 用 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 法检验 Ｈ０： β５×γ６ ＝ ０。 如果

检验结果显著， 则说明存在显著的间接效应， 继续进

行步骤 ４ 中的检验； 否则间接效应不显著， 停止进行

检验。
步骤 ４： 检验方程 （３） 中 Ｒｅｆｏｒｍ ｉｔ的系数 γ５ 是

否显著。 如果 γ５ 不显著， 则说明不存在显著的直接

效应， 只存在显著的间接效应； 如果 γ５ 显著， 则说

明存在显著的直接效应， 继续进行步骤 ５ 中的

检验。
步骤 ５： 比较 β５ ×γ６ 和 γ５ 的符号。 如果两者同

号， 说明存在显著的中介效应； 如果两者异号， 说明

存在显著的遮掩效应。
（四） 文中主要变量及定义

根据上述分析， 文中的主要变量及定义见表 １。
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表 １ 文中主要变量及定义

变量类型 变量名称 变量符号 变量定义

被解释变量 企业绩效 Ｒｏａ
净利润 ／ 年初和年末

总资产的均值

解释变量

控制权转移 Ｒｅｆｏｒｍ

企业是否进行了控制

权转移。 如果进行了

控制权转移， 赋值为

１； 否则为 ０

管理层在职消费率 Ｍｎｆ 管理费用 ／ 营业收入

资产利用率 Ｔａｔ 主营业务收入 ／ 总资产

大股东占款率 Ａｃｃｒｔ 其他应收款 ／ 总资产

控制变量

企业规模 Ｓｉｚｅ 企业总资产

资产负债率 Ｌｅｖ 负债 ／ 总资产

固定资产比例 Ｆｉｘｅｄ 固定资产 ／ 总资产

企业年龄 Ａｇｅ 企业存在时间

（五） 样本数据和描述性统计

本文使用的样本为沪深 Ａ 股市场中的上市企业。
由于证监会要求沪深 Ａ 股上市企业从 ２００４ 年开始在

年报中披露企业的实际控制人， 所以本文的研究区间

为 ２００４—２０１８ 年。 参照白云霞和吴联生 （２００８） ［３９］、
李广子和刘力 （２０１０） ［４０］的做法， 本文剔除了金融和

保险类行业中的企业、 上市时间不足 １ 年的企业、 实

际控制人发生 １ 次以上变动的企业以及控制权转移前

后有效数据不足 ３ 年的企业。 由于实际控制人为集体

企业和事业单位的企业， 企业行为所体现的所有制特

征并不明显， 所以我们把这两类企业也剔除。 同样，
我们也剔除了实际控制人为国外自然人以及港澳台自

然人的企业。 经过筛选， 样本中共包含了 ３１９ 家企

业。 文中使用的公司股权结构和财务指标等数据均从

ＣＳＭＡＲ 数据库中获得。 我们在 ＣＳＭＡＲ 数据的基础

上逐个判断企业的实际控制人是否发生转移以及转移

的所有制类型。 表 ２ 是对主要变量进行的描述性

统计。

表 ２ 主要变量的描述性统计

最小值 最大值 平均值 标准差

Ｓｉｚｅ ０􀆰 ０１１ ５􀆰 ９３２ ０􀆰 ４８６ ０􀆰 ８７５

Ｌｅｖ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ８８４ ０􀆰 ５０５ ０􀆰 ２２４

Ｆｉｘｅｄ ０􀆰 ００６ ０􀆰 ６６８ ０􀆰 ２５４ ０􀆰 １８４

Ｒｏａ －０􀆰 ４５４ ０􀆰 ３２４ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０９６

Ｔａｔ ０􀆰 ０５２ ２􀆰 １７４ ０􀆰 ６２０ ０􀆰 ４５８

Ｍｎｆ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ３６９ ０􀆰 １０４ ０􀆰 ０８７

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ３２４ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ０５１

Ａｇｅ １􀆰 ６０９ ３􀆰 ４６６ ２􀆰 ６８７ ０􀆰 ３８８

从表 ２ 中可以看出， 一些主要研究变量在不同企

业之间存在较大的差异。 如， 变量 Ｔａｔ 的最小值为

０􀆰 ０５２， 最大值为 ２􀆰 １７４。 变量 Ｍｎｆ 的最小值为 ０􀆰 ０１３，
最大值为 ０􀆰 ３６９。 变量 Ａｃｃｒｔ 的最小值为 ０􀆰 ０００， 最大值

为 ０􀆰 ３２４。
我们也列示了主要变量之间的相关系数， 见

表 ３。

表 ３ 主要变量之间的相关系数表

Ｓｉｚｅ Ｌｅｖ Ｆｉｘｅｄ Ｒｏａ Ｔａｔ Ｍｎｆ Ａｃｃｒｔ ｌｎ＿Ａｇｅ

Ｓｉｚｅ １　 　

Ｌｅｖ ０􀆰 ２５１ １　 　

Ｆｉｘｅｄ －０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０７８ １　 　

Ｒｏａ ０􀆰 ０８ －０􀆰 ３３ －０􀆰 １３６ １

Ｔａｔ －０􀆰 ０９４ ０􀆰 ０８７ ０􀆰 ０９４ ０􀆰 ０７９ １　 　

Ｍｎｆ －０􀆰 ２１３ －０􀆰 ０７５ －０􀆰 ０４７ －０􀆰 ２７３ －０􀆰 ４５８ １

Ａｃｃｒｔ －０􀆰 ０６３ ０􀆰 １５９ －０􀆰 １６１ －０􀆰 １３６ －０􀆰 １３４ ０􀆰 ２２２ １　 　

Ａｇｅ ０􀆰 ２５４ ０􀆰 ０２６ －０􀆰 １６１ ０􀆰 ０４１ －０􀆰 １０１ ０􀆰 ０５６ －０􀆰 ０５５ １

　 　 从表 ３ 中大致可以判断主要变量之间的相关关

系。 Ｔａｔ 和 Ｒｏａ 的相关系数为 ０􀆰 ０７９， 说明两者之间

有正相关关系。 Ｍｎｆ 和 Ｒｏａ 的相关系数为－０􀆰 ２７３， 说

明两者之间有负相关关系。 Ａｃｃｒｔ 和 Ｒｏａ 的相关系数

为－０􀆰 １３６， 说明两者之间有负相关关系。 这都大致

符合本文的理论分析。

四、 实证结果

（一） 主要研究指标在控制权转移前后的比较

在进行回归检验前， 我们先考察企业绩效以及代
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理成本等指标在控制权转移前后的变化情况。
根据相关文献中的做法 （Ｊｉａ 等， ２００５［４１］； Ｊｉａｎｇ

等， ２００９［４２］）， 对于每个样本企业， 我们以控制权转

移前 ３ 年到后 ３ 年的数据计算相关指标， 然后进行比

较。 我们也区分控制权转移类型对这些指标进行了比

较。 比较结果见表 ４。

表 ４ 控制权转移前 ３ 年和后 ３ 年样本企业相关指标的比较

控制权转移前 ３ 年 控制权转移后 ３ 年

均值 中位数 均值 中位数
均值差 中位数差

（１） （２） （３） （４） （５）＝ （３）－（１） （６）＝ （４）－（２）

样本总体

Ｒｏａ －０􀆰 ０１４ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ０２６ ０􀆰 ０２８ ０􀆰 ０４０∗∗∗ ０􀆰 ０１９∗∗∗

Ｍｎｆ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ０９１ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ０７４ －０􀆰 ０１８∗∗∗ －０􀆰 ０１７∗∗∗

Ｔａｔ ０􀆰 ６１２ ０􀆰 ５１４ ０􀆰 ６３７ ０􀆰 ４９９ ０􀆰 ０２５ －０􀆰 ０１５

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０３３ ０􀆰 ０１６ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０１１ －０􀆰 ０１１∗∗∗ －０􀆰 ００５∗∗∗

国资控制转国资控制

Ｒｏａ －０􀆰 ０１６ ０􀆰 ００６ ０􀆰 ０１９ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０３５∗∗∗ ０􀆰 ０１６∗∗

Ｍｎｆ ０􀆰 ０８３ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０７４ ０􀆰 ０５７ －０􀆰 ００９ －０􀆰 ００５

Ｔａｔ ０􀆰 ７８９ ０􀆰 ６５５ ０􀆰 ８７４ ０􀆰 ６８５ ０􀆰 ０８５ ０􀆰 ０３

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 ００６ －０􀆰 ００９∗∗∗ －０􀆰 ００７∗∗∗

国资控制转民资控制

Ｒｏａ －０􀆰 ０２１ ０􀆰 ００６ ０􀆰 ０３５ ０􀆰 ０２８ ０􀆰 ０５６∗∗∗ ０􀆰 ０２２∗∗∗

Ｍｎｆ ０􀆰 １１９ ０􀆰 ０８６ ０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０６２ －０􀆰 ０２７∗∗∗ －０􀆰 ０２４∗∗∗

Ｔａｔ ０􀆰 ５９９ ０􀆰 ４５８ ０􀆰 ６７３ ０􀆰 ５２０ ０􀆰 ０７４∗ ０􀆰 ０６２

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０３８ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０１１ －０􀆰 ０１６∗∗∗ －０􀆰 ００４∗∗∗

民资控制转民资控制

Ｒｏａ －０􀆰 ０１７ ０􀆰 ０１１ ０􀆰 ０１５ ０􀆰 ０３９ ０􀆰 ０３２∗ ０􀆰 ０２８∗∗∗

Ｍｎｆ ０􀆰 １３０ ０􀆰 １０３ ０􀆰 １１７ ０􀆰 ０８５ －０􀆰 ０１３∗ －０􀆰 ０１８∗∗∗

Ｔａｔ ０􀆰 ５８５ ０􀆰 ５２６ ０􀆰 ５６２ ０􀆰 ４６１ －０􀆰 ０２３ －０􀆰 ０６５

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０３０ ０􀆰 ０１３ ０􀆰 ０２４ ０􀆰 ０１２ －０􀆰 ００６∗∗ －０􀆰 ００１

民资控制转国资控制

Ｒｏａ ０􀆰 ００８ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ００５

Ｍｎｆ ０􀆰 １２９ ０􀆰 １０３ ０􀆰 １０７ ０􀆰 ０８５ －０􀆰 ０２２∗ －０􀆰 ０１８

Ｔａｔ ０􀆰 ５１８ ０􀆰 ４１０ ０􀆰 ４６３ ０􀆰 ３６６ －０􀆰 ０５５ －０􀆰 ０４４

Ａｃｃｒｔ ０􀆰 ０４３ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０２９ ０􀆰 ０１４ －０􀆰 ０１４∗∗∗ －０􀆰 ００９∗∗

　 　 注： ∗表示在 １０％水平上显著； ∗∗表示在 ５％水平上显著； ∗∗∗表示在 １％水平上显著。 下同。

　 　 表 ４ 中， 从样本总体来看， Ｒｏａ 在控制权转移前

３ 年的均值 （中位数） 为－０􀆰 ０１４ （０􀆰 ００９）， 控制权

转移后 ３ 年的均值 （中位数） 为 ０􀆰 ０２６ （０􀆰 ０２８）。 均

值 （中位数） 增加了 ０􀆰 ０４０ （０􀆰 ０１９） 且在统计上显

著。 这说明， Ｒｏａ 在控制权转移后得到了提高。 从表

４ 中同样可以看出， Ｍｎｆ 在控制权转移后得到了下

降， Ａｃｃｒｔ 在控制权转移后得到了下降， 而 Ｔａｔ 在控制

权转移后没有显著变化。
区分控制权转移类型， 则不同类型中相关指标的

变化状况有所不同。 对于 “国资控制转国资控制”
类型， Ｒｏａ 有了显著提高， Ａｃｃｒｔ 有了显著下降， 而

Ｍｎｆ 和 Ｔａｔ 没有显著变化。 对于 “国资控制转民资控

制” 类型， Ｒｏａ 有了显著提高， Ｍｎｆ 和 Ａｃｃｒｔ 有了显

著下降， Ｔａｔ 有所提高但只是在均值差统计量上显
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著。 对于 “民资控制转民资控制” 类型， Ｒｏａ 有了显

著提高， Ｍｎｆ 有了显著下降， Ａｃｃｒｔ 也有所下降但只是

在均值差统计量上显著， 而 Ｔａｔ 没有显著变化。 对于

“民资控制转国资控制” 类型， Ａｃｃｒｔ 有了显著下降，
Ｍｎｆ 有所下降但只是在均值差统计量上显著， 而 Ｒｏａ
和 Ｔａｔ 没有显著变化。

（二） 用回归方法进行检验

根据模型 （１）、 （２） 和 （３） 以及上文介绍的

中介效应检验步骤， 我们分别对各个研究假设进行检

验。 我们将主要变量进行了中心化处理。 对于模型

（１）、 （２） 和 （３）， 我们均采用固定效应方法进行

检验。
１􀆰 假设 Ｈ１ 的检验结果。
根据假设 Ｈ１， 我们检验控制权转移对企业绩效

的影响。 检验结果见表 ５ （１）。

表 ５ 样本总体的代理成本中介效应检验结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｒｏａｉｔ Ｍｎｆｉｔ Ｒｏａｉｔ Ｔａｔｉｔ Ｒｏａｉｔ Ａｃｃｒｔｉｔ Ｒｏａｉｔ

管理层在职消费率检验 资产利用率检验 大股东占款率检验

Ｓｉｚｅｉｔ
０􀆰 ０１４∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０１８∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０５３∗∗∗

（０􀆰 ００８）
０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ００２∗∗∗

（０􀆰 ００１）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（０􀆰 ００２）

Ｌｅｖｉｔ
－０􀆰 ２０８∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０５７∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 １８２∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０３１

（０􀆰 ０３０）
－０􀆰 ２０８∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０２７∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ２０２∗∗∗

（０􀆰 ００９）

Ｆｉｘｅｄｉｔ
－０􀆰 １０６∗∗∗

（０􀆰 ０１２）
０􀆰 ０２１∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０９６∗∗∗

（０􀆰 ０１２）
０􀆰 ０９０∗∗

（０􀆰 ０３９）
－０􀆰 １１１∗∗∗

（０􀆰 ０１２）
－０􀆰 ０２２∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 １１２∗∗∗

（０􀆰 ０１２）

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
０􀆰 ０４３∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ０１１∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ０３９∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ０４１∗∗∗

（０􀆰 ０１５）
０􀆰 ０４１∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ０４１∗∗∗

（０􀆰 ００４）

Ａｇｅｉｔ
－０􀆰 ０４６∗∗

（０􀆰 ０２２）
０􀆰 ０３５∗∗

（０􀆰 ０１４）
－０􀆰 ０２６
（０􀆰 ０２０）

０􀆰 ０７５
（０􀆰 ０６１）

－０􀆰 ０４４∗∗

（０􀆰 ０２１）
０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ００６）
－０􀆰 ０３４
（０􀆰 ０２２）

Ｍｎｆｉｔ
－０􀆰 ３９５∗∗∗

（０􀆰 ０２１）

Ｔａｔｉｔ
０􀆰 ０３１∗∗∗

（０􀆰 ００５）

Ａｃｃｒｔｉｔ
－０􀆰 ２７７∗∗∗

（０􀆰 ０５１）

企业固定效应 是 是 是 是 是 是 是

年份固定效应 是 是 是 是 是 是 是

常数项
０􀆰 ２２１∗∗∗

（０􀆰 ０４７）
０􀆰 ０１３

（０􀆰 ０２９）
０􀆰 ２１５∗∗∗

（０􀆰 ０４４）
０􀆰 ３７８∗∗∗

（０􀆰 １２６）
０􀆰 ２０１∗∗∗

（０􀆰 ０４７）
－０􀆰 ０５０∗∗∗

（０􀆰 ０１３）
０􀆰 ２０８∗∗∗

（０􀆰 ０４７）

观测值 ３ ７１４ ４ ０２６ ３ ７０４ ４ ０３３ ３ ７１１ ４ ０２７ ３ ７０６

Ｒ２ ０􀆰 ２０３ ０􀆰 ０７４ ０􀆰 ２７６ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ２１２ ０􀆰 １４５ ０􀆰 ２１０

存在效应类型 存在中介效应 存在中介效应 存在中介效应

　 　 注： 括号中的数字为回归系数的相应的稳健性标准误。 下同。

表 ５ （１） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ 的回归系数等于 ０􀆰 ０４３，
为正且显著， 说明控制权转移会导致企业绩效的提

高。 这就验证了假设 Ｈ１。
２􀆰 假设 Ｈ２ 的检验结果。
根据假设 Ｈ２， 我们检验控制权转移通过管理层

在职消费率的变化对企业绩效的影响。 检验结果见表

５ （１）、 （２） 和 （３）。
表 ５ （２） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ 的回归系数等于－０􀆰 ０１１，

为负且显著， 说明控制权转移会导致企业管理层在职

消费率的下降。 表 ５ （３） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的回归系数等

于 ０􀆰 ０３９， 为正且显著， 说明在控制了管理层在职消

费率变量的情况下， 控制权转移会导致企业绩效的提

高。 表 ５ （３） 中， Ｍｎｆｉｔ的回归系数等于－０􀆰 ３９５， 为

负且显著， 说明在控制了控制权转移变量的情况

下， 管理层在职消费率的增加会导致企业绩效的

下降。
综合表 ５ （１）、 （２） 和 （３）， 根据中介效应判

断方法， 可以判断， 管理层在职消费率存在中介效
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应。 具体来说， 控制权转移能够使管理层的在职消费

下降， 进而导致企业绩效的提高。 这就验证了假

设 Ｈ２。
３􀆰 假设 Ｈ３ 的检验结果。
根据假设 Ｈ３， 我们检验控制权转移通过资产利

用率的变化对企业绩效的影响。 检验结果见表 ５
（１）、 （４） 和 （５）。

表 ５ （４） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ 的回归系数等于 ０􀆰 ０４１，
为正且显著。 表 ５ （５） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的回归系数等于

０􀆰 ０４１， 为正且显著； Ｔａｔｉｔ的回归系数等于 ０􀆰 ０３１， 为

正且显著。 综合表 ５ （１）、 （４） 和 （５）， 可以判断，
资产利用率存在中介效应。 具体来说， 控制权转移能

够使企业的资产利用率提高， 进而导致企业绩效的提

高。 这就验证了假设 Ｈ３。
４􀆰 假设 Ｈ４ 的检验结果。
根据假设 Ｈ４， 我们检验控制权转移通过大股东

占款率的变化对企业绩效的影响。 检验结果见表 ５

（１）、 （６） 和 （７）。
表 ５ （６） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ 的回归系数等于－０􀆰 ００６，

为负且显著。 表 ５ （７） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的回归系数等于

０􀆰 ０４１， 为正且显著； Ａｃｃｒｔｉｔ的回归系数等于－０􀆰 ２７７，
为负且显著。 综合表 ５ （１）、 （６） 和 （７）， 可以判

断， 大股东占款率存在中介效应。 具体来说， 控制权

转移能够降低企业的大股东占款， 进而导致企业绩效

的提高。 这就验证了假设 Ｈ４。
５􀆰 假设 Ｈ５ 的检验结果。
根据假设 Ｈ５， 我们区分不同的控制权转移类型

对这一问题进行考察。
我们先考察国资控制权转移类型。 国资控制权

转移类型又可区分为 “国资控制转国资控制” 和

“国资控制转民资控制” 两种类型。 我们对这两种

类型进行对比考察。 检验结果见表 ６。 为了节省篇

幅， 我们只在表中列示了关键变量的回归结果。 以

下表 ７ 同。

表 ６ 国资控制权转移类型的代理成本中介效应检验结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｒｏａｉｔ Ｍｎｆｉｔ Ｒｏａｉｔ Ｔａｔｉｔ Ｒｏａｉｔ Ａｃｃｒｔｉｔ Ｒｏａｉｔ

管理层在职消费率检验 资产利用率检验 大股东占款率检验

国资控制转国资控制

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
０􀆰 ０３５∗∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０１３∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０３３∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ０８４∗∗

（０􀆰 ０３４）
０􀆰 ０３２∗∗∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 ００３

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ０３４∗∗∗

（０􀆰 ００９）

Ｍｎｆｉｔ
－０􀆰 １０８∗

（０􀆰 ０５６）

Ｔａｔｉｔ
０􀆰 ０３２∗∗∗

（０􀆰 ０１０）

Ａｃｃｒｔｉｔ
０􀆰 ０４０

（０􀆰 １２６）

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果 间接效应 ９５％置信区间： ［－０􀆰 ００１， ０􀆰 ００２］

存在效应类型 存在中介效应 存在中介效应 不存在中介效应

国资控制转民资控制

（８） （９） （１０） （１１） （１２） （１３） （１４）

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
０􀆰 ０４７∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０１０
（０􀆰 ００７）

０􀆰 ０４４∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０７９∗∗

（０􀆰 ０３２）
０􀆰 ０４４∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００３）

０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ００７）

Ｍｎｆｉｔ
－０􀆰 ３７８∗∗∗

（０􀆰 ０３１）

Ｔａｔｉｔ
０􀆰 ０３５∗∗∗

（０􀆰 ００７）

Ａｃｃｒｔｉｔ
－０􀆰 ３５５∗∗∗

（０􀆰 ０７７）

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果 间接效应 ９５％置信区间： ［０􀆰 ００１， ０􀆰 ００８］ 间接效应 ９５％置信区间： ［－０􀆰 ００５， ０􀆰 ００１］

存在效应类型 存在中介效应 存在中介效应 不存在中介效应
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表 ６ 中上半部分是 “国资控制转国资控制” 类

型的检验结果。 我们根据表 ６ （１）、 （２） 和 （３） 判

断 Ｍｎｆｉｔ的中介效应。 表 ６ （１） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ回归系数

的符号为正且显著； 表 ６ （２） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ回归系数

的符号为负且显著； 表 ６ （３） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ回归系数

的符号为正且显著， Ｍｎｆｉｔ回归系数的符号为负且显

著。 可以判断， 控制权转移能够通过降低管理层的在

职消费来提高企业绩效。 使用同样的判断方法， 结合

表 ６ （１）、 （４） 和 （５）， 可以判断， 控制权转移能

够通过提高资产利用率来提高企业绩效。 对于大股东

占款率指标， 由于表 ６ （６） 中的 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ和 （７） 中

的 Ａｃｃｒｔｉｔ 的回归 系 数 都 不 显 著， 因 此 需 要 进 行

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验。 我们按照 ５００ 次进行 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 抽样

检验。 检验结果中， 间接效应 ９５％的置信区间为

［－０􀆰 ００１， ０􀆰 ００２］。 数值 ０ 包含在该区间内。 因此可

以判断， 大股东占款率不存在显著的中介效应。
表 ６ 中下半部分是 “国资控制转民资控制” 类

型的检验结果。 表 ６ （８） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的回归系数为

正且显著； 表 ６ （９） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ的回归系数为负但

不显著； 表 ６ （１０） 中， Ｍｎｆｉｔ 的回归系数为负且显

著。 因此需要进行 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验。 我们按照 ５００ 次

进行 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 抽样检验。 检验结果中， 间接效应

９５％的置信区间为 ［０􀆰 ００１， ０􀆰 ００８］。 数值 ０ 不包含

在该区间内。 因此可以判断， 管理层在职消费率存在

显著的中介效应。 表 ６ （１１） 和 （１２） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ

以及 Ｔａｔｉｔ的符号均为正且显著， 说明控制权转移能够通

过提高资产利用率来提高企业绩效。 使用同样的判断方

法， 根据表 ６ （１３） 和 （１４）， 可以判断， 控制权转移

未能通过减少企业的大股东占款来提高企业绩效。
从检验结果中我们可以发现， 对于国资控制权转

移类型， 无论是转让给国有资本还是民营资本， 管理

层在职消费率和资产利用率都存在中介效应。 也就是

说， 控制权转移能导致企业管理层在职消费的下降以

及资产利用率的提高， 从而使企业经营绩效得到提

高。 我们也可以发现， 对于国资控制权转移类型， 无

论是国有资本接手还是民营资本接手， 控制权转移通

过减少大股东占款来提高企业绩效的效应并不显著。
可能的原因是， 和民营企业相比， 国有企业中的第二

类代理问题并不严重 （徐莉萍等， ２００６［７］ ）。 因此，
无论是国有资本接手还是民营资本接手， 由控制权转

移而导致的企业的第二类代理问题都不会得到进一步

缓解。

我们接下来考察民资控制权转移类型。 民资控制

权转移类型又可以区分为 “民资控制转民资控制”
和 “民资控制转国资控制” 两种类型。 我们也对这

两种类型进行对比考察。 检验结果见表 ７。
表 ７ 中上半部分是 “民资控制转民资控制” 类

型的检验结果。 根据表 ７ （１）、 （２） 和 （３）， 可以

判断， 管理层在职消费率的中介效应是显著的。 根据

表 ７ （１）、 （４） 和 （５）， 可以判断， 资产利用率的

中介效应不显著。 根据表 ７ （１）、 （６） 和 （７）， 可

以判断， 大股东占款率的中介效应是显著的。 控制权

由民营资本转让给民营资本， 会导致管理层在职消费

率下降以及大股东占款率下降， 进而导致企业绩效的

提高。 检验结果也显示， 资产利用率并不存在显著的

中介效应。 可能的原因是， 民营企业的资产利用率本

来就相对较高， 因而把控制权转让给民营资本后， 企

业的资产利用率就不会得到进一步提高。
表 ７ 中下半部分是 “民资控制转国资控制” 类

型的检验结果。 根据表 ７ （８）、 （９） 和 （１０）， 可以

判断， 管理层在职消费率的中介效应不显著。 根据表

７ （８）、 （１３） 和 （１４）， 可以判断， 大股东占款率的

中介效应也不显著。 表 ７ （１１） 中， Ｒｅｆｏｒｍｉｔ 的回归

系数等于－０􀆰 ０６６， Ｔａｔｉｔ的回归系数等于 ０􀆰 ０９９。 两者

的符号相反且都显著。 因此可以判断， 资产利用率存

在遮掩效应。 也就是说， 控制权转移后， 企业的资产

利用率有所下降， 这给企业绩效带来了负向影响。 在

这种情况下， 从总体来看， 控制权转移仍然给企业绩

效带来了正向影响， 说明还存在由其他的一些因素所

导致的中介效应。 国有资本之所以要控制民营企业，
有其特殊的动机和目的， 如加强对关键行业的控制以

及优化行业布局等。 这样， 国有资本获得了企业的控

制权后， 会采取对企业给予补贴等措施来扶植企业的

发展。 这些措施不仅能够抵消由国有资本控制带来的

公司治理等方面的劣势， 而且还能够从整体上促进企

业绩效的提高。
根据检验结果， 我们就可以进一步分析民营企业

公司治理方面存在的问题以及民资控制权转移后企业

公司治理的改进策略。 民资控制权转让给民营资本

后， 企业中的两类代理成本都得以下降。 这一方面说

明民营企业在控制权转移前， 既存在着对企业管理层

监督不力的问题也存在着对控制人约束不力的问题；
另一方面也说明由民营资本接手企业控制权的有效

性。 因此我们一方面要加强民营企业中的公司治理，
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另一方面要鼓励控制权在民营资本和民营资本之间的

市场化转移。 民资控制权转让给国有资本后， 企业的

两类代理问题都没有得到缓解。 这说明在满足了国有

资本对重点行业的控制等特殊目的的基础上， 控制权

转移后， 企业需要进一步加强公司治理以缓解企业中

存在的代理问题。

表 ７ 民资控制权转移类型的代理成本中介效应检验结果

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

Ｒｏａｉｔ Ｍｎｆｉｔ Ｒｏａｉｔ Ｔａｔｉｔ Ｒｏａｉｔ Ａｃｃｒｔｉｔ Ｒｏａｉｔ

管理层在职消费率检验 资产利用率检验 大股东占款率检验

民资控制转民资控制

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
０􀆰 ０７３∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
－０􀆰 ０１４∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０６７∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
０􀆰 ０２８

（０􀆰 ０２３）
０􀆰 ０７２∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
－０􀆰 ０１２∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ０６９∗∗∗

（０􀆰 ０１０）

Ｍｎｆｉｔ
－０􀆰 ５０１∗∗∗

（０􀆰 ０４４）

Ｔａｔｉｔ
－０􀆰 ００１
（０􀆰 ０１２）

Ａｃｃｒｔｉｔ
－０􀆰 ３０１∗∗∗

（０􀆰 １１１）

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果
间接效应 ９５％置信区间：

［－０􀆰 ００２， ０􀆰 ００３］

存在效应类型 存在中介效应 不存在中介效应 存在中介效应

民资控制转国资控制

（８） （９） （１０） （１１） （１２） （１３） （１４）

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
０􀆰 ０３１∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００９）

０􀆰 ０２９∗

（０􀆰 ０１５）
－０􀆰 ０６６∗

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 ０３８∗∗

（０􀆰 ０１６）
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００５）

０􀆰 ０３０∗

（０􀆰 ０１７）

Ｍｎｆｉｔ
－０􀆰 ６４８∗∗∗

（０􀆰 ０７８）

Ｔａｔｉｔ
０􀆰 ０９９∗∗∗

（０􀆰 ０１９）

Ａｃｃｒｔｉｔ
－０􀆰 ３０４∗

（０􀆰 １６６）

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验结果 间接效应 ９５％置信区间： ［－０􀆰 ０１０， ０􀆰 ０１０］
间接效应 ９５％置信区间：

［－０􀆰 ００１， ０􀆰 ００７］

存在效应类型 不存在中介效应 存在遮掩效应 不存在中介效应

五、 进一步的检验

根据上文的检验结果， 从总体上看， 控制权转移

可以导致企业代理成本的下降。 接下来的问题是， 控

制权转移是如何导致企业的代理成本下降的？ 这涉及

控制权转移影响企业代理成本的渠道问题。 一方面，
控制权转移后， 企业新的控制人会更换企业的高管，
同时也会加强对新高管的在职消费等行为的监督和约

束。 在这种情况下， 企业新的高管会更加敬业， 从而

会减少在职消费以及提高企业的经营效率。 这就缓解

了第一类代理问题。 另一方面， 控制权转移后， 企业

的股权结构以及控制关系也会发生变化， 这会影响到

企业新的控制人对企业的控制能力。 控制人对企业的

控制能力下降或者受到企业其他股东的制约更多， 控

制人就会减少对企业的掏空， 从而能够缓解第二类代

理问题。 接下来本文对这些分析进行实证检验。
对于第一类代理问题的缓解渠道， 本文用高管变

更因素来检验。 也就是考察控制权转移后企业的高管

是否会进行变更对代理成本的影响。 按照石水平

（２０１０） ［４３］、 饶品贵和徐子慧 （２０１７） ［４４］ 的做法， 本

文把高管变更定义为企业的董事长或者总经理在控制

权发生转移的当年进行了变更。 对于第二类代理问题

的缓解渠道， 本文用控制人的控制能力因素来检验。
也就是考察控制权转移后企业控制人的控制能力变化

对代理成本的影响。 按照 Ｌａ Ｐｏｒｔａ 等 （１９９９） ［１］ 以及

Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等 （２０００） ［２］的做法， 本文用控制人的控制

权来衡量控制人对企业的控制能力。 为进行检验， 我

们把模型 （２） 进行了变形， 同样使用固定效应方法
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进行检验。 检验结果见表 ８。

表 ８　 　 控制权转移对企业代理成本影响渠道的检验结果

（１） （２） （３）

Ｍｎｆｉｔ Ｔａｔｉｔ Ａｃｃｒｔｉｔ

Ｓｉｚｅｉｔ
－０􀆰 ０５０∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 １３５∗∗∗

（０􀆰 ０１４）
－０􀆰 ００２∗∗

（０􀆰 ００１）

Ｌｅｖｉｔ
０􀆰 ０６３∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０２７

（０􀆰 ０２６）
０􀆰 ０２６∗∗∗

（０􀆰 ００３）

Ｆｉｘｅｄｉｔ
０􀆰 ０１６∗

（０􀆰 ００９）
０􀆰 １０７∗∗∗

（０􀆰 ０３５）
－０􀆰 ０２１∗∗∗

（０􀆰 ００４）

Ａｇｅｉｔ
０􀆰 ０６０∗∗∗

（０􀆰 ０１４）
０􀆰 ０４６

（０􀆰 ０５６）
０􀆰 ０４６∗∗∗

（０􀆰 ００６）

Ｒｅｆｏｒｍｉｔ
－０􀆰 ００６
（０􀆰 ００５）

－０􀆰 ００５
（０􀆰 ０１８）

－０􀆰 ００４∗∗

（０􀆰 ００２）

Ｒｍｉｔ
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００５）

０􀆰 ０７１∗∗∗

（０􀆰 ０１８）

Ｒｃｉｔ
－０􀆰 ００３∗

（０􀆰 ００２）

企业固定效应 是 是 是

年份固定效应 是 是 是

常数项
－０􀆰 ０４１
（０􀆰 ０３１）

０􀆰 ４３４∗∗∗

（０􀆰 １２０）
－０􀆰 ０５０∗∗∗

（０􀆰 ０１３）

观测值 ４ ０２６ ４ ０３３ ４ ０２７

Ｒ２ ０􀆰 １００ ０􀆰 ０７３ ０􀆰 １４６

表 ８ 中， Ｒｍｉｔ表示 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ和 Ｍｃｉ 的乘积。 其中，
Ｍｃｉ 表示企业 ｉ 在发生控制权转移的年份是否进行了

高管变更。 如果进行了高管变更， Ｍｃｉ 取 １； 否则取

０。 Ｒｃｉｔ表示 Ｒｅｆｏｒｍｉｔ和 Ｃｃｉ 的乘积。 其中， Ｃｃｉ 表示控

制权转移后企业 ｉ 的控制人的控制权是减少还是增

加。 如果控制权减少， Ｃｃｉ 取 １； 否则取 ０。 其他变量

的定义同前表。
表 ８ （１） 中， Ｒｍｉｔ的回归系数等于－０􀆰 ００３， 为

负但不显著。 这说明， 控制权转移后， 进行高管变更

并没有导致企业管理层在职消费的下降。 可能的原因

是， 企业更换高管， 追求的主要目标是新的高管能够

给企业带来更高收益。 为此， 企业控制人就不会对高

管的在职消费等进行过分严格的限制。
表 ８ （２） 中， Ｒｍｉｔ的回归系数等于 ０􀆰 ０７１， 为正

且显著。 这说明， 控制权转移后， 企业通过更换高管

能够提高企业的资产利用率。 这符合一般的逻辑。 更

换高管后， 新的高管为了表现自己， 会更加勤奋和敬

业， 从而使企业的经营效率得到提高。
表 ８ （３） 中， Ｒｃｉｔ的回归系数等于－０􀆰 ００３， 为负

而且显著。 这说明， 控制权转移后， 如果企业控制人

的控制权下降， 就会导致大股东占款的下降。 这也符

合一般的逻辑。 控制权转移后， 如果控制人的控制权

下降， 控制人对企业的掏空能力就会下降， 控制人受

到企业其他股东的制约也会更多， 这就会抑制控制人

通过大股东占款等手段对企业的掏空。

六、 研究结论与展望

（一） 研究结论

控制权转移， 从企业层面上讲， 能够改进企业的

公司治理， 纠正企业的经营偏差， 因而有利于企业经

营绩效的提高； 就宏观层面而论， 能够更好地配置社

会资源和进行产业转型， 因而有利于社会福利的提

高。 对于控制权转移绩效的研究， 控制权转移影响企

业绩效的机制是一个重要的研究方向。 本文运用中介

效应检验方法， 从总体以及区分控制权转移类型考察

了由控制权转移引致的代理成本变化对企业绩效的影

响， 得到以下主要研究结论。
第一， 控制权转移能够通过降低代理成本促进企

业绩效的提高。 本文使用管理层在职消费率、 资产利

用率和大股东占款率等代理成本度量指标进行的研究

发现， 控制权转移能够降低管理层在职消费率、 提高

资产利用率以及降低大股东占款率， 进而导致企业绩

效的提高。 这一结论符合一般的逻辑。 企业之所以要

进行控制权转移， 改变经营机制、 提高经营绩效是主

要目的之一。 本文使用标准的中介效应检验方法对这

一问题进行考察， 也克服了已有研究中由于研究方法

不恰当而导致研究结论存在偏差的缺陷。
第二， 由于不同所有制类型控制人的目标函数以

及所受到的企业内部和外部的约束不同， 因而其在经

营企业时的行为方式就有所不同。 具体到本研究， 则

体现为不同所有制类型企业中的代理成本不同。 本文

区分控制权转移类型进行的研究发现， 不同控制权转

移类型中代理成本的中介效应是有差异的。 具体来

说， 就国资控制权的转移而言， 管理层在职消费率和

资产利用率的中介效应显著； 而对于民资控制权转移

而言， 若转让给民营资本， 则管理层在职消费率和大

股东占款率的中介效应显著， 若转让给国有资本， 则

几类代理成本之中介效应均不显著。 本文的研究结论

一方面揭示了代理成本在不同所有制类型企业中的体

现； 另一方面也揭示了不同所有制类型企业中公司治

理机制存在的差异。
第三， 控制权转移通过代理成本影响企业绩效是

一系列过程所产生的结果。 这其中包含的过程之一是

控制权转移如何影响代理成本， 也就是控制权转移影
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响代理成本的渠道。 本文从控制权转移后企业高管变

更以及企业新控制人的控制能力变化的角度考察了控

制权转移对代理成本的影响。 研究结果发现， 控制权

转移能够通过更换企业高管以及降低控制人的控制权

来减少代理成本。 通过考察这一影响渠道， 进一步揭

示了控制权转移通过代理成本影响企业绩效的机制。
（二） 管理启示

第一， 控制权转移是转变企业经营机制、 提高企

业绩效的重要手段。 近年来， 随着中国资本市场的发

展， 由并购等行为导致的控制权转移市场也在不断发

展。 为规范控制权转移市场， 国务院、 证监会等部门

出台了 《关于规范上市公司实际控制权转移行为有

关问题的通知》《上市公司收购管理办法》 《关于进一

步优化企业兼并重组市场环境的意见》 等一系列规

范文件。 但是， 在现阶段的控制权转移市场中， 还存

在一些企业控制人意图借助控制权转移来操纵股价、
对企业进行掏空等动机和行为。 这就给相关企业以及

资本市场带来了负面影响。 因此， 国家要进一步创造

良好的市场环境以促进控制权转移市场的健康发展，
包括完善关于控制权转移的法规， 加大对于违规行为

的处罚力度等。
第二， 进行控制权转移， 一方面要结合企业的所

有制类型来制定适当的控制权转移策略； 另一方面要

有针对性地加强不同所有制类型企业的公司治理。 根

据研究结论， 虽然不同类型的控制权转移能通过代理

成本的不同方面对企业的经营绩效产生影响， 但是总

体来看， 控制权转移后新的控制人为民营资本更能促

进企业公司治理的改进和经营绩效的提高。 因此从

公司治理的角度来说， 把控制权转让给民营资本是

一种更优的选择 （国有资本为了控制重点行业、 优

化资本配置等进行国有化导致的控制权转移情形除

外）。 这对于现阶段的国有企业改革也有一定的借

鉴意义。
第三， 控制权转移后， 企业可以采取更换高管以

及加强对控制人的约束等措施来缓解企业内部存在的

代理问题。 这也为企业改进公司治理提供了借鉴。 高

管在公司治理体系中占有重要的地位。 控制权转移

后， 更换高管可以减少企业的代理成本， 尤其是提高

企业的运营效率， 从而使企业绩效得到提高。 控制人

对企业的控制权过高， 容易导致控制人独断专行。 这

就需要降低控制人对企业的控制权， 加大对控制人的

约束和制衡力度， 从而减少控制人对企业的掏空。
（三） 局限与展望

本研究从代理成本中介效应视角考察了控制权转

移对企业绩效的影响， 丰富了对这一问题的研究。 接

下来对于本问题的研究， 可以从以下方面进行拓展。
一是从更多的角度考察控制权转移影响企业绩效的代

理成本渠道。 本文主要是从企业股东和高管之间的代

理成本以及企业控制人和小股东之间的代理成本角度

进行的考察。 企业的代理成本除了本文研究的几个方

面外， 还包括一些其他方面， 如股东和债权人之间的

代理成本等 （邝雄等， ２０１９［４５］）。 二是进一步考察控

制权转移影响代理成本的渠道。 本文主要是从高管变

更以及控制人的控制能力变化渠道进行的考察。 除了

本文考察的几个渠道外， 对高管的激励程度、 董事会

成员的变更、 控制人是否直接经营企业等渠道也都能

影响企业的代理成本。 三是考察更多的影响控制权转

移绩效的因素。 本文主要区分了控制权转移的所有制

类型进行考察。 还可以结合企业所属行业、 企业的外

部治理环境等因素对这一问题进行考察。 对于这些问

题的进一步研究， 将有助于更好地揭示控制权转移影

响企业绩效的机制。

参考文献
［１］ Ｌａ Ｐｏｒｔａ Ｒ， Ｌｏｐｅｚ⁃ｄｅ⁃Ｓｉｌａｎｅｓ Ｆ， Ｓｈｌｅｉｆｅｒ Ａ􀆰 Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ Ａｒｏｕｎｄ ｔｈｅ Ｗｏｒｌｄ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， １９９９， ５４ （２）： ４７１－５１７􀆰
［２］ Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ Ｓ， Ｄｊａｎｋｏｖ Ｓ， Ｌａｎｇ Ｌ Ｈ Ｐ􀆰 Ｔｈｅ Ｓｅｐａｒａｔｉｏｎ ｏｆ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ａｎｄ Ｃｏｎｔｒｏｌ ｉｎ Ｅａｓｔ Ａｓｉａｎ Ｃｏｒｐｏｒａｔｉｏｎｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ，

２０００， ５８ （１ ／ ２）： ８１－１１２􀆰
［３］ 冯根福， 吴林江． 我国上市公司并购绩效的实证研究 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２００１ （１）： ５４－６１．
［４］ 杨记军， 逯东， 杨丹． 国有企业的政府控制权转让研究 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１０ （２）： ６９－８２．
［５］ 王甄， 胡军． 控制权转让、 产权性质与公司绩效 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１６ （４）： １４６－１６０．
［６］ 温忠麟， 李宝娟． 中介效应分析： 方法和模型发展 ［Ｊ］􀆰 心理学进展， ２０１４ （５）： ７３１－７４５．
［７］ 徐莉萍， 辛宇， 陈工孟． 控股股东的性质与公司经营绩效 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２００６ （１０）： ７８－８９．
［８］ Ｋａｐｌａｎ Ｓ􀆰 Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｂｕｙｏｕｔｓ ｏｎ Ｏｐｅｒａｔｉｎｇ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ａｎｄ Ｖａｌｕｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， １９８９， ２４ （ ２）：

２１７－２５４􀆰
［９］ Ｐａｒｒｉｎｏ Ｊ Ｄ， Ｈａｒｒｉｓ Ｒ Ｓ􀆰 Ｔａｋｅｏｖｅｒｓ， Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｒｅｐｌａｃｅｍｅｎｔ， ａｎｄ Ｐｏｓｔ⁃ａｃｑｕｉｓｉｔｉｏｎ Ｏｐｅｒａｔｉｎｇ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ： Ｓｏｍｅ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ １９８０ｓ ［Ｊ］ ．

１１１



·工商管理· 　 ２０２１ 年第 ９ 期

Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ａｐｐｌｉｅｄ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｅ， １９９９， １１ （４）： ８８－９６􀆰
［１０］ 朱宝宪， 王怡凯． １９９８ 年中国上市公司并购实践的效应分析 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２００２ （１１）： ２０－２６．
［１１］ 方轶强， 夏立军， 李莫愁． 控制权转移后公司业绩变化的影响因素分析———基于效率理论和管制理论的解释 ［ Ｊ］ 􀆰 财经研究， ２００６

（１）： ５３－６４．
［１２］ 徐向艺， 王俊韡． 控制权转移、 股权结构与目标公司绩效———来自深、 沪上市公司 ２００１—２００９ 的经验数据 ［ Ｊ］ 􀆰 中国工业经济， ２０１１

（８）： ８９－９８．
［１３］ 宋建波， 王晓玲． 上市公司控制权转移绩效及其影响因素研究 ［Ｊ］􀆰 财经问题研究， ２００８ （６）： ６０－６５．
［１４］ Ｌｏｕｉｓ Ｈ􀆰 Ｅａｒｎｉｎｇｓ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ ａｎｄ ｔｈｅ Ｍａｒｋｅｔ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｏｆ Ａｃｑｕｉｒｉｎｇ Ｆｉｒｍｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００４， ７４ （１）： １２１－１４８􀆰
［１５］ 奚俊芳， 于培友． 我国上市公司控制权转移绩效研究———基于经营业绩的分析 ［Ｊ］􀆰 南开管理评论， ２００６ （４）： ４２－４８．
［１６］ Ｊｅｎｓｅｎ Ｍ Ｃ， Ｍｅｃｋｌｉｎｇ Ｗ Ｈ􀆰 Ｔｈｅｏｒｙ ｏｆ ｔｈｅ Ｆｉｒｍ： Ｍａｎａｇｅｒｉａｌ Ｂｅｈａｖｉｏｒ， Ａｇｅｎｃｙ Ｃｏｓｔｓ ａｎｄ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ Ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍ⁃

ｉｃｓ， １９７６， ３ （４）： ３０５－３６０􀆰
［１７］ Ａｎｇ Ｊ Ｓ， Ｃｏｌｅ Ｒ Ａ， Ｌｉｎ Ｊ Ｗ􀆰 Ａｇｅｎｃｙ Ｃｏｓｔｓ ａｎｄ Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ Ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０００， ５５ （１）： ８１－１０６􀆰
［１８］ Ｓｉｎｇｈ Ｍ， Ｄａｖｉｄｓｏｎ ＩＩＩ Ｗ Ｎ􀆰 Ａｇｅｎｃｙ Ｃｏｓｔｓ， Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ Ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ａｎｄ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ Ｍｅｃｈａｎｉｓｍｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ，

２００３， ２７ （５）： ７９３－８１６􀆰
［１９］ 李寿喜． 产权、 代理成本和代理效率 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２００７ （１）： １０２－１１３．
［２０］ 姜付秀， 黄磊， 张敏． 产品市场竞争、 公司治理与代理成本 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２００９ （１０）： ４６－５９．
［２１］ 罗进辉． 媒体报道的公司治理作用———双重代理成本视角 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１２ （１０）： １５３－１６６．
［２２］ Ｊｏｈｎｓｏｎ Ｓ， Ｌａ Ｐｏｒｔａ Ｒ， Ｌｏｐｅｚ⁃ｄｅ⁃Ｓｉｌａｎｅｓ Ｆ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０００， ９０ （２）： ２２－２７􀆰
［２３］ Ｄｊａｎｋｏｖ Ｓ， Ｌａ Ｐｏｒｔａ Ｒ， Ｌｏｐｅｚ⁃ｄｅ⁃Ｓｉｌａｎｅｓ Ｆ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｔｈｅ Ｌａｗ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ｏｆ Ｓｅｌｆ⁃ｄｅａｌｉｎｇ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００８， ８８ （３）：

４３０－４６５􀆰
［２４］ 徐莉萍， 陈工孟， 辛宇． 控制权转移、 产权改革及公司经营绩效之改进 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２００５ （３）： １２６－１３６．
［２５］ Ｃｈｅｎ Ｇ， Ｆｉｒｔｈ Ｍ， Ｘｉｎ Ｙ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｃｏｎｔｒｏｌ Ｔｒａｎｓｆｅｒｓ， Ｐｒｉｖａｔｉｚａｔｉｏｎ， ａｎｄ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ： Ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ Ｇａｉｎｓ ｉｎ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ Ｌｉｓｔｅｄ Ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ［Ｊ］ ．

Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ ａｎｄ Ｑｕａｎｔｉｔａｔｉｖｅ Ａｎａｌｙｓｉｓ， ２００８： １６１－１９０􀆰
［２６］ 白重恩， 路江涌， 陶志刚． 国有企业改制效果的实证研究 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２００６ （８）： ４－１３．
［２７］ Ｂｌａｎｃｈａｒｄ Ｏ， Ｋｒｅｍｅｒ Ｍ􀆰 Ｄｉｓｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， １９９７， １１２ （４）： １０９１－１１２６􀆰
［２８］ Ｍｅｇｇｉｎｓｏｎ Ｗ Ｌ， Ｎｅｔｔｅｒ Ｊ Ｍ􀆰 Ｆｒｏｍ Ｓｔａｔｅ ｔｏ Ｍａｒｋｅｔ： Ａ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｆ Ｅｍｐｉｒｉｃａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ ｏｎ Ｐｒｉｖａｔｉｚａｔｉｏｎ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｌｉｔｅｒａｔｕｒｅ， ２００１， ３９

（２）： ３２１－３８９􀆰
［２９］ 张俊喜， 张华． 民营上市公司的经营绩效、 市场价值和治理结构 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２００４ （１１）： ３－１５．
［３０］ 刘瑞明， 石磊． 国有企业的双重效率损失与经济增长 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１０ （１）： １２７－１３７．
［３１］ 吴延兵． 国有企业双重效率损失研究 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１２ （３）： １５－２７．
［３２］ 苏冬蔚， 熊家财． 大股东掏空与 ＣＥＯ 薪酬契约 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１３ （１２）： １６７－１８０．
［３３］ 汪恩贤， 刘星河． 国有企业控制权转移与控股股东私利 ［Ｊ］􀆰 产业经济评论， ２０２０ （５）： １０８－１２４．
［３４］ Ｊｉａｎｇ Ｇ， Ｌｅｅ Ｃ Ｍ Ｃ， Ｙｕｅ Ｈ􀆰 Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ Ｔｈｒｏｕｇｈ Ｉｎｔｅｒｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｌｏａｎｓ： Ｔｈｅ Ｃｈｉｎａ Ｅｘｐｅｒｉｅｎｃｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１０， ９８

（１）： １－２０􀆰
［３５］ 吴国鼎． 实际控制人持股水平、 行业竞争性与企业绩效 ［Ｊ］􀆰 当代经济科学， ２０１５ （４）： １００－１０９．
［３６］ Ｍｅｇｇｉｎｓｏｎ Ｗ Ｌ， Ｎａｓｈ Ｒ Ｃ， Ｖａｎ Ｒａｎｄｅｎｂｏｒｇｈ Ｍ􀆰 Ｔｈｅ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ ａｎｄ Ｏｐｅｒａｔｉｎｇ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｏｆ Ｎｅｗｌｙ Ｐｒｉｖａｔｉｚｅｄ Ｆｉｒｍｓ： Ａｎ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｅｍｐｉｒｉｃａｌ

Ａｎａｌｙｓｉｓ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， １９９４， ４９ （２）： ４０３－４５２􀆰
［３７］ Ｓｕｎ Ｑ， Ｔｏｎｇ Ｗ Ｈ Ｓ􀆰 Ｃｈｉｎａ Ｓｈａｒｅ Ｉｓｓｕｅ Ｐｒｉｖａｔｉｚａｔｉｏｎ： Ｔｈｅ Ｅｘｔｅｎｔ ｏｆ Ｉｔｓ Ｓｕｃｃｅｓｓ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００３， ７０ （２）： １８３－２２２􀆰
［３８］ 吴国鼎． 两权分离与企业价值： 支持效应还是掏空效应 ［Ｊ］􀆰 中央财经大学学报， ２０１９ （９）： ９７－１０６．
［３９］ 白云霞， 吴联生． 国有控制权转移、 终极控制人变更与公司业绩 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２００８ （６）： １３０－１４３．
［４０］ 李广子， 刘力． 上市公司民营化绩效： 基于政治观点的检验 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０１０ （１１）： １３９－１６０．
［４１］ Ｊｉａ Ｊ， Ｓｕｎ Ｑ， Ｔｏｎｇ Ｗ Ｈ Ｓ􀆰 Ｐｒｉｖａｔｉｚａｔｉｏｎ Ｔｈｒｏｕｇｈ ａｎ Ｏｖｅｒｓｅａｓ Ｌｉｓｔｉｎｇ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ Ｈ⁃Ｓｈａｒｅ Ｆｉｒｍｓ ［Ｊ］􀆰 Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ， ２００５，

３４ （３）： ５－３０􀆰
［４２］ Ｊｉａｎｇ Ｇ， Ｙｕｅ Ｈ， Ｚｈａｏ Ｌ􀆰 Ａ Ｒｅ⁃ｅｘａｍｉｎａｔｉｏｎ ｏｆ Ｃｈｉｎａ􀆳ｓ Ｓｈａｒｅ Ｉｓｓｕｅ Ｐｒｉｖａｔｉｚａｔｉｏｎ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００９， ３３ （ １２）：

２３２２－２３３２􀆰 　
［４３］ 石水平． 控制权转移、 超控制权与大股东利益侵占———来自上市公司高管变更的经验证据 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１０ （４）： １６０－１７６．
［４４］ 饶品贵， 徐子慧． 经济政策不确定性影响了企业高管变更吗？ ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０１７ （１）： １４５－１５７．
［４５］ 邝雄， 陈霞， 王前． 不同媒体监督渠道对公司治理代理成本的影响 ［Ｊ］􀆰 投资研究， ２０１９ （１０）： １６－２７．

（责任编辑： 邰　 霖　 张安平）

２１１



　 ２０２１ 年第 ９ 期 ·区域经济·

　
［收稿日期］ 　 ２０２１－０１－２７
［作者简介］ 　 郭冬梅， 女， １９８０ 年 １０ 月生， 中央财经大学经济学院教授， 研究方向为城市经济学； 李昕， 男， １９９６ 年 ８ 月生， 中央财经

大学经济学院博士研究生， 研究方向为城市经济学； 刘春晓， 女， １９９６ 年 １０ 月生， 中央财经大学经济学院硕士研究生， 研

究方向为城市经济学； 孙伟增， 男， １９８９ 年 ２ 月生， 中央财经大学经济学院副教授， 研究方向为城市经济学。 本文通讯作者

为孙伟增， 联系方式为 ｓｕｎｗｅｉｚｅｎｇ＠ ｇｍａｉｌ􀆰 ｃｏｍ。
［基金项目］ 　 国家自然科学基金青年科学基金项目 “开发区的生产和消费带动效应及微观机制： 基于多维度微观数据的实证研究” （项目

号： ７１９０３２１０）； 国家社会科学基金项目 “环境治理绩效的评估体系与实施机制研究” （项目号： １８ＢＴＪ００４）； 中央高校基本

科研业务费专项资金。
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。

房价、 财富不平等与城市犯罪率
———基于中国地级市面板数据的实证分析
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［摘　 要］ ２１ 世纪以来， 房价的快速上涨推动了经济的发展， 但同时也带来了一系列社会问题。
本文利用 ２００２—２０１６ 年中国 ２４２ 个地级及以上城市的面板数据实证考察了房价与犯罪率的关系， 并

对其影响机制进行分析。 研究发现： 第一， 房价上涨对城市犯罪率水平有显著的正向影响， １％的房

价上涨将导致本城市刑事犯罪批捕率与起诉率分别上涨 ０􀆰 １６％和 ０􀆰 ０９９％， 在使用工具变量后影响效

果仍然存在且有所提升。 第二， 房价对犯罪率的影响存在显著的地区和时间异质性， 在房价水平更高

的东部和中部地区以及 ２００８ 年以后， 房价对犯罪率的影响更大； 第三， 房价上涨会显著加剧本地居

民家庭的财富不平等， 从而导致犯罪率水平的提升。 第四， 保障性住房政策的实施有助于降低房价上

涨对城市犯罪率的刺激作用。 本文研究结论对于全面理解房价上涨的社会影响以及相关住房市场政策

的制定和评估具有重要意义。
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ａｒｅ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｒｅｇｉｏｎａｌ ａｎｄ ｔｉｍｅ ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｉｎ ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅｓ ｏｎ ｃｒｉｍｅ ｒａｔｅ􀆰 Ｉｎ ｔｈｅ ｅａｓｔｅｒｎ ａｎｄ
ｃｅｎｔｒａｌ ｒｅｇｉｏｎｓ ｗｉｔｈ ｈｉｇｈｅｒ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ ａｆｔｅｒ ２００８， ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅｓ ｏｎ ｃｒｉｍｅ ｒａｔｅ ｉｓ
ｌａｒｇｅｒ􀆰 Ｔｈｉｒｄ， ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅｓ ｃｏｕｌｄ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔｌｙ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｗｅａｌｔｈ ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ ｏｆ ｌｏｃａｌ ｈｏｕｓｅｈｏｌｄｓ， ｗｈｉｃｈ ｗｉｌｌ
ｌｅａｄ ｔｏ ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ｃｒｉｍｅ ｒａｔｅ􀆰 Ｆｏｕｒｔｈ， ｔｈｅ ｉｍｐｌｅｍｅｎｔａｔｉｏｎ ｏｆ ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｏｌｉｃｙ ｈｅｌｐｓ ｔｏ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ
ｓｔｉｍｕｌａｔｉｏｎ ｏｆ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅ ｇｒｏｗｔｈ ｏｎ ｃｒｉｍｅ ｒａｔｅ􀆰 Ｔｈｅ ｆｉｎｄｉｎｇ ｏｆ ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｉｓ ｏｆ ｇｒｅａｔ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｃｅ ｔｏ ｆｕｌｌｙ
ｕｎｄｅｒｓｔａｎｄ ｔｈｅ ｓｏｃｉａｌ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅ ｇｒｏｗｔｈ ａｎｄ ｔｈｅ ｆｏｒｍｕｌａｔｉｏｎ ａｎｄ ｅｖａｌｕａｔｉｏｎ ｏｆ ｒｅｌｅｖａｎｔ ｈｏｕｓｉｎｇ
ｍａｒｋｅｔ ｐｏｌｉｃｉｅｓ􀆰

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｒｉｃｅ　 Ｃｒｉｍｅ ｒａｔｅ　 Ｗｅａｌｔｈ ｉｎｅｑｕａｌｉｔｙ　 Ｌｏｗ⁃ｉｎｃｏｍｅ ｈｏｕｓｉｎｇ ｐｏｌｉｃｙ
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一、 引言

随着 １９９８ 年住房制度改革以及 ２００３ 年土地招拍

挂制度的确立， 中国城市的住房价格经历了近 ２０ 年

的快速上涨。 国家统计局的数据显示， ２００３—２０１８
年期间全国商品房平均销售价格增长了 ２􀆰 ７ 倍， 年均

增长率达到 ９􀆰 １％①。 快速上涨的房价对于中国的经

济发展来说是一把双刃剑： 一方面， 住房市场和土地

市场的繁荣极大地提高了地方政府的土地财政收入，
为城市建设提供了重要的资金来源［１］。 但另一方面，
过高的房价也带来了一系列不利于经济社会发展的问

题， 例如挤出家庭消费［２－４］、 扩大收入差距［５］［６］、 阻

碍劳动力流入［７］、 抑制地区创新活动［８］ 等。 此外，
也有国外研究指出， 高房价给居民带来了巨大的住房

与经济压力， 从而可能诱发盗窃、 抢劫等犯罪行

为［９］。 那么， 在中国的制度背景下， 房价上涨是否

会推动城市犯罪率水平的提升？ 其背后的经济学机制

是什么？ 这是本文将要讨论的核心问题。
尽管中国的犯罪率水平整体上较低， 但从增速来

看则要远超西方发达国家［１０］。 特别是 １９９８ 年以来，
中国的刑事犯罪率增长迅速。 其中批捕率从 １９９８ 年

的 ３􀆰 ６４ 人次 ／万人上升到 ２０１７ 年 ７􀆰 ７８ 人次 ／万人，
增加了 １􀆰 １３ 倍； 起诉率从 １９９８ 年的 ３􀆰 ３４ 人次 ／万人

上涨到 ２０１７ 年的 １２􀆰 ２８ 人次 ／万人， 增加了 ２􀆰 ６８
倍②。 学者们从人口、 制度、 政策等角度研究了中国

城市犯罪率快速上涨背后的原因， 包括教育［１１］、 人

口流动和迁移［１２］、 收入不平等以及 （城乡） 收入差

距拉大［１３－１５］、 失业率上升［１５］、 性别比失衡［１６］， 以及

社会保障和社会福利的减少［１７］［１８］ 等。 石庆玲和郭峰

（２０１７） ［１９］最早研究了中国城市房价与犯罪率之间的

关系， 他们利用 １９９９—２０１２ 年中国 ３５ 个大中城市的

数据研究发现房价每上升 １ 个百分点将导致批捕率和

起 诉 率 分 别 上 涨 ０􀆰 ３％ 和 ０􀆰 ２５２％。 常 雪 等

（２０１８） ［２０］利用中国 １９９９—２０１４ 年的省级面板数据，
从城市住房价格与居民住房支付能力两个角度讨论了

房价对犯罪率的影响； 同时他们的研究指出房价上涨

会通过恶化收入分配， 加剧居民间的收入差距这一机

制提高犯罪率。
在 “不患寡而患不均， 不患贫而患不安” 的传

统观念下， 收入不平等是引发犯罪率提升的重要原

因， 但是房价上涨与收入不平等之间的关系并不直

接， 因此很难直接通过这一渠道影响犯罪率水平。 本

文将从一个更加直接的机制探讨房价对城市犯罪率的

影响———财富不平等。 住房兼具消费和投资双重属

性， 随着住房价格的提升， 住房资产早已成为中国家

庭资产的最重要组成部分。 根据 《２０１８ 中国城市家

庭财富报告》， 住房资产占中国家庭总资产的比例高

达 ７７􀆰 ７％， 远远高于美国的 ３４􀆰 ６％③。 此外， 虽然中

国家庭的住房自有率较高， 但是从住房资产的拥有数

量上来说仍然存在较大差距。 本文利用 ２００５ 年全国

人口抽样调查数据的测算结果显示， 全国 ３４１ 个地级

及以上单位的平均住房面积基尼系数为 ０􀆰 ３５， 超过

０􀆰 ４ 的城市有 ３１ 个④。 在初始住房拥有量不同的情况

下， 房价的快速上涨势必会导致家庭之间的财富差距

迅速拉大。 事实上， 中国居民的财富不平等程度已经

超过其收入不平等程度。 利用中国家庭追踪调查

（ＣＦＰＳ） ２０１６ 年的数据测算显示， 中国家庭的财富

基尼系数为 ０􀆰 ７１， 远高于收入基尼系数 ０􀆰 ５１。 此外，
由于早期人们对于房价上涨预期较弱， 房价暴涨带来

的 “中奖式” 财富差距变化会进一步强化人们对于

社会不平等的感知， 从而给社会稳定带来隐患。
基于上述现实和理论背景， 本文从三个方面研究

了房价对城市犯罪率的影响。 首先， 本文利用

２００２—２０１６ 年中国 ２４２ 个地级及以上城市的面板数

据实证测算了城市住房价格对犯罪率的影响效果， 并

使用住房供给弹性作为工具变量来解决房价和犯罪率

之间的内生性问题。 研究结果表明， 房价上涨显著提

高了城市的犯罪率水平， １％的房价上涨将导致城市

的刑事犯罪批捕率和起诉率上升 ０􀆰 １６％和 ０􀆰 ０９９％；
在使用工具变量后上述影响效果显著变大， 分别为

２􀆰 １０８％和 １􀆰 １４０％。 其次， 我们通过直接和间接两种

方式验证了房价上涨影响城市犯罪率的财富不平等机

制： 一方面， 结合 ＣＦＰＳ 数据， 我们使用中介效应模

４１１

①
②
③

④

数据来源： 《中国统计年鉴》。
数据来源： 最高人民检察院工作报告。
２０１９ 年 １ 月 １７ 日， 广发银行和西南财经大学中国家庭金融调查与研究中心通过调查分析我国 ２３ 个城市的近万户家庭的财富健康状况， 共同

发布了 《２０１８ 中国城市家庭财富健康报告》， 报告中指出 ２０１７ 年中国家庭户均总资产 １５０􀆰 ３ 万元， 其中家庭住房资产占比 ７７􀆰 ７％。
国际惯例把 ０􀆰 ２ 以下视为收入绝对平均， ０􀆰 ２～０􀆰 ３ 视为收入比较平均； ０􀆰 ３～０􀆰 ４ 视为收入相对合理； ０􀆰 ４ ～ ０􀆰 ５ 视为收入差距较大， 当基尼系

数达到 ０􀆰 ５ 以上时， 则表示收入悬殊。
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型研究发现房价上涨会通过加剧本地区的财富不平等

导致犯罪率的提高； 另一方面， 异质性结果显示， 在

初始住房拥有量差距越大的城市， 房价上涨对犯罪率

的正向影响越大。 最后， 从缓解房价上涨负面影响的

视角出发， 考察了住房保障政策对房价上涨推高犯罪

率现象的影响， 根据调节效应的估计结果， 我们发现

在保障性住房供给越充足的城市， 房价上涨对城市犯

罪率的影响越小。
本文的研究贡献主要体现在以下几点： 第一， 本

文首次利用全国地级及以上城市的面板数据考察了房

价与犯罪率的关系， 并充分考虑了房价与犯罪率间的

内生性问题， 丰富了中国关于房价与犯罪率关系方面

的研究成果。 第二， 本文首次从财富不平等视角解释

了房价对犯罪率的影响， 补充了房价影响犯罪率的经

济机制。 第三， 本文基于保障性住房供给的异质性研

究结论， 对于地方政府通过制定合理的政策解决房价

上涨带来的负面影响具有重要现实意义。
本文余下部分的结构安排为： 第二部分围绕房价

与犯罪率的关系进行文献综述； 第三部分介绍本文核

心的实证研究设计； 第四、 五、 六部分为实证结果分

析； 第七部分是本文的结论和政策建议。

二、 文献综述

房价与犯罪率之间存在明显互动影响关系。 其

中， 经济学者很早就开始关注犯罪率对房价的影响，
他们从城市和住房经济学的视角出发， 将犯罪率水平

看作是反映城市 ／社区居住宜居性的特征之一， 采用

Ｈｅｄｏｎｉｃ 模型估算犯罪率在房价中的资本化效应。 例

如， Ｔｈａｌｅｒ （１９７８） ［２１］的研究发现犯罪率每上升 １ 个

标准差将会导致房价下降 ３％。 Ｈｅｌｌｍａｎ 和 Ｎａｒｏｆｆ
（１９７９） ［２２］、 Ｒｉｚｚｏ （１９７９） ［２３］等的研究也都表明犯罪

率的上升会导致房价下降。 进一步地， 在充分考虑并

解决了房价与犯罪率之间的内生性问题后， Ｉｈｌａｎｆｅｌｄｔ
和 Ｍａｙｏｃｋ （２０１０） ［２４］、 Ｂｕｏｎａｎｎｏ （２０１３） ［２５］ 等的研

究指出在考虑到居住环境的安全性问题后， 人们更愿

意为低暴力犯罪率地区的房屋支付一部分溢价， 因此

安 全 性 较 低 地 区 的 房 价 会 有 较 大 折 价。 Ｐｏｐｅ
（２００８） ［２６］利用美国佛罗里达州希尔斯波罗县对性犯

罪者的追踪数据研究了犯罪恐惧对房价的影响， 结果

表明当人们得知社区中有性犯罪者居住时， 社区周围

的房价会下降 ２􀆰 ３％； 当性犯罪者搬离社区后， 房价

便会恢复。 Ｌｙｎｃｈ 和 Ｒａｓｍｕｓｓｅｎ （２００１） ［２７］ 利用美国

杰克逊维尔 ２ ８００ 多处的房屋销售数据来估计犯罪率

对房价的影响， 研究发现犯罪对房价的总体影响不

大， 但是在高犯罪率的地区这一影响较大。
相比之下， 国内外关于房价对犯罪率影响的研究

都较为匮乏， Ｒｅａｄ 和 Ｔｓｖｅｔｋｏｖａ （２０１２） ［２８］ 等的研究

较早地分析了住房居住质量与犯罪率的关系， 发现良

好的置业环境能够有效降低犯罪率。 石庆玲和郭

峰［１９］利用 １９９９—２０１２ 年中国 ３５ 个大中城市的数据

研究了房价与犯罪率的关系， 是国内最早讨论该问题

的研究。 他们的研究发现房价的上升将显著推高城市

的犯罪率水平， 但是研究中并没有涉及房价影响犯罪

率背后的机制。 常雪等 （２０１８） ［２０］ 利用中国 １９９９—
２０１４ 年的省级面板数据， 研究了房价上涨通过扩大收

入差距进一步推高犯罪率这一作用路径。 从理论上来

看， 住房作为家庭最主要的资产， 它的升值与家庭收

入并不直接相关。 因此， 房价上涨最直接影响的是居

民家庭财富的不平等程度， 而非收入不平等程度［２］。
收入不平等程度不能代表家庭财富的不平等程度［２９］。

已有大量研究从理论和实证角度讨论了收入和财

富不平等对犯罪率的影响， 但是由于家庭财富的数据

较难获得， 一般研究中并不严格区分收入不平等与财

富不平等［１５］。 Ｍｅｒｔｏｎ （ １９３８） ［３０］ 提出的应变理论

（ｓｔｒａｉｎ ｔｈｅｏｒｙ） 认为， 处于社会底层的人们会因无法

获得成功而感到沮丧， 并且当他面对周围人的成功

时， 这种沮丧会使他更加痛苦， 从而导致他们疏远社

会和犯罪， 而个人与社会的疏远则可能源于收入不平

等。 Ｂｌａｕ 和 Ｂｌａｕ （１９８２） ［３１］ 从心理学角度的分析认

为， 收入的不平等会导致人们心中产生一种 “相对

剥夺感”， 从而更容易心理失衡， 产生愤怒的情绪，
进而引发犯罪。 同时， 学者们也从不确定条件下

“理性选择” 的角度出发， 考察个体根据期望效用最

大化的原则 “理性” 地选择犯罪的机制［３２－３４］： 个人

通过比较预期的市场活动收益和犯罪活动收益来分配

时间， 并在考虑了处罚的可能性和严重性的情况下，
“理性” 地选择犯罪。 在这些模型中， 不平等导致将

市场活动收益低的低收入个体置于市场活动收益高的

高收入个体附近， 从而导致低收入群体犯罪倾向提

高。 Ｋｅｌｌｙ （２０００） ［３５］利用 １９９１ 年 ＦＢＩ 关于暴力犯罪

与财产犯罪的数据研究发现收入不平等对财产犯罪没

有显著影响， 但却会显著提高暴力犯罪。 陈春良和易

君健 （２０１９） ［１３］利用中国 １９９８—２００４ 年的省级面板

数据研究发现当相对收入差距与绝对收入差距分别

５１１
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上涨 １％时， 刑事犯罪率将会分别上升 ０􀆰 ３７％与

０􀆰 ３８％。 胡联合等 （２００５） ［１０］研究发现城乡居民的收

入差距、 地区差距的加剧与犯罪率的增加有紧密的相

关性， 且贫富差距的加大使得各种形式的犯罪活动显

著增加， 其中侵财性犯罪率增加最为显著。 从财富持

有的存量来看， 财富不平等差距的扩大对社会稳定与

经济发展产生的威胁更大， 更容易激化社会矛盾、 引

起社会冲突［２９］。 Ｌａｍｐｍａｎ （１９６２） ［３６］ 指出财富不平

等不仅仅是一种简单的社会现象， 更是导致一系列社

会问题的根源。
总结来看， 现有关于房价与犯罪率之间的关系研

究主要集中于探讨犯罪率对房价的影响， 而不是相

反。 仅有的研究则聚焦于测度房价上涨对犯罪率的影

响效应， 对于其背后的经济机制缺乏准确的研究。 本

文将结合全国地级及以上城市的房价和犯罪率数据，
围绕上述问题展开研究； 并进一步讨论住房政策在稳

定社会治安方面的作用效果。

三、 实证研究设计

（一） 模型设定

本文使用中国 ２００２—２０１６ 年的城市面板数据考

察房价上涨对城市犯罪率的影响， 具体的实证模型设

定如下：

ｌｎｃｒｉｍｅｉｔ ＝α０＋α１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋λ
×Ｘ＋ωｉ＋τｔ＋εｉｔ （１）

其中， 下标 ｉ 表示城市， ｔ 表示年份； ｃｒｉｍｅ 表示城市

犯罪率水平， 分别用该城市每万人批捕的各类刑事犯

罪嫌疑人数 （ａｒｒｅｓｔ， 以下简称 “批捕率” ） 和每万

人提起公诉的各类刑事犯罪嫌疑人数 （ ｓｕｅ， 以下简

称 “起诉率” ） 表示。 ｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ 为城市商品房平

均销售价格 （元 ／平方米）。 Ｘ 表示城市层面其他影

响犯罪率的随时间变化的因素， 参考已有关于犯罪率

影响因素的研究［１１］［３７］［３８］， 本文选取了如下控制变

量： 人均 ＧＤＰ （ ｌｎｇｄｐｐｃ）、 人均财政支出 （ ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿
ｅｘ）、 每万人城镇登记失业率 （ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ）、 城镇

化率 （ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ）、 性别比 （ ｓｅｘ＿ ｒａｔｉｏ）、 城乡可支

配收入比 （ｕｒｇａｐ）、 城市人口密度 （ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ）、
城市非户籍人口率 （ ｉｍｉｇｒａｎｔ）①。 ωｉ 为城市固定效

应， 用来控制城市层面不随时间变化的特征， 例如地

方的法制健全程度等； τｔ 为年份固定效应， 用来控

制时间趋势上的影响因素。 εｉｔ为随机扰动项， 模型估

计时在城市层面对标准误进行聚类调整。 表 １ 给出了

各个变量的定义和描述性统计量。 模型 （１） 中我们

主要关注系数 α１， 它表示房价上涨 １％时城市犯罪率

的百分比变化。

表 １ 变量定义与统计描述

变量名 定义 观测值 平均值 标准差 最小值 最大值

ａｒｒｅｓｔ 每万人批准逮捕的刑事犯罪人数 ２ ２９９ ７􀆰 ３５ ７􀆰 ９９ ０􀆰 ２８ １１８􀆰 ７３

ｓｕｅ 每万人被提起公诉的刑事犯罪人数 ２ ２９９ ９􀆰 ３８ ８􀆰 ５６ ０􀆰 ３７ １１４􀆰 ３３

ｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ 商品房平均销售价格 （元 ／ 平方米） ２ ２９９ ３ １９４􀆰 ０１ ２ ３５８􀆰 ２４ ５０６ ２４ ７４７􀆰 ２９

ｇｄｐ＿ ｐｃ 人均 ＧＤＰ ２ ２９９ ３６ ９７４􀆰 ３２ ２６ ２６１􀆰 ９４ １ ２２６ ２９３ ３４６

ｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ 人均财政支出 （元） ２ ２９９ ３ ９５７􀆰 ７１ ４ １１０􀆰 ８２ ３６􀆰 ０７ ４７ ７１６􀆰 ８３

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ 每万人城镇登记失业人数 ２ ２９９ ６３􀆰 ４９ ４９􀆰 ２３ ３􀆰 ８９ ７３３􀆰 ６４

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ 城镇化率 （％） ２ ２９９ ０􀆰 ４３ ０􀆰 １９ ０􀆰 ００ １􀆰 ００

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ 男性人数与女性人数之比 ２ ２９９ １􀆰 ０６ ０􀆰 ０４ ０􀆰 １２ １􀆰 ３２

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ 城市人口密度 （人 ／ 平方公里） ２ ２９９ ４２１􀆰 ０５ ３２２􀆰 ２８ ４􀆰 ７１ ２ ７０７

ｕｒｇａｐ 城乡可支配收入比 ２ ２９９ ２􀆰 ６５ ０􀆰 ８３３ ０􀆰 １０ ２８􀆰 ６７

６１１
① 使用 ２０００、 ２００５、 ２０１０、 ２０１５ 年 ４ 期的人口普查数据来计算每个城市的非户籍人口率， 并使用线性插值法补充剩余年份。
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续前表

变量名 定义 观测值 平均值 标准差 最小值 最大值

ｉｍｉｇｒａｎｔ 城市非户籍人口率 （％） ２ ２９９ ２􀆰 ６８ １􀆰 ２１ ０􀆰 １０ ５２􀆰 ６７

ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ 城市家庭总房产基尼系数 ２２５ ０􀆰 ５０ ０􀆰 １１ ０􀆰 ２６ ０􀆰 ８９

ｇｉｎｉ＿ｗｅａｌｔｈ 城市家庭净房产基尼系数 ２２５ ０􀆰 ５０ ０􀆰 １０ ０􀆰 ２５ ０􀆰 ９０

ｇｉｎｉ＿ｆｉｎａｎｃｅ 城市家庭金融财富基尼系数 ２２５ ０􀆰 ６３ ０􀆰 １０ ０􀆰 ２９ ０􀆰 ９１

ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ０５ 城市的住房面积基尼系数 ２ ３３９ ０􀆰 ３５ ０􀆰 ０３ ０􀆰 ２７ ０􀆰 ４６

ｓｅｃｕｒｉｔｙ
经济适用房实际销售面积与

商品房实际销售面积之比
１ ４５３ ０􀆰 ０８ ０􀆰 ０８ ０􀆰 ００２ ０􀆰 ５９

（二） 数据来源与描述

本文所采用的犯罪率数据来自各个城市的统计年

鉴和地方检察院工作报告。 我们手动收集了 ２００２—
２０１６ 年全国 ２４２ 个地级及以上城市的检察院经审查

批准逮捕人数和检察院经审查提起公诉人数， 然后用

上述两个指标分别除以当年该城市的总人口得到城市

每年的批捕率和起诉率。 图 １ 给出了研究期内各个省

份的平均犯罪率水平。 犯罪率水平最高的省份是广

东， 平均每年的批捕率和起诉率分别为 １８􀆰 ７７ 人次 ／
万人和 １９􀆰 １８ 人次 ／万人， 其次是上海和海南。 犯罪

率水平最低的省份是安徽 （批捕率 ４􀆰 ２０， 起诉率

６􀆰 ３６）， 每万人犯罪数不到广东的 １ ／ ３。 平均来看，
在东部沿海较为发达的城市犯罪率水平要更高， 批捕

率和起诉率分别达到 ９􀆰 ７７ 人次 ／万人和 １２􀆰 ７５ 人次 ／
万人， 而中西部地区则只有 ５􀆰 ９３ 人次 ／万人和 ７􀆰 ５７
人次 ／万人。 从犯罪率的增速来看， 如图 ２ 所示， 大

部分地区的犯罪率显著上升。 其中增速最快的广东，
从 ２００２ 年到 ２０１６ 年每万人批捕人数和起诉人数分别

上升了 ４􀆰 ９１ 人次 ／万人和 ９􀆰 ３１ 人次 ／万人， 增长幅度

超过了 ２５％； 相比之下， 河北、 湖北、 陕西、 山东

和安徽等地区的犯罪率在研究期内有所下降。

①　 本文实证研究使用商品房平均价格作为核心解释变量， 而没有考虑二手房价格， 主要出于以下几点考虑： 第一， 商品房目前仍然是中国城市

住房市场的核心组成部分。 虽然近年来一些特大城市的二手房市场活跃， 但在本文研究期的大部分时间内二手房市场份额仍然较小， 因此选

择商品房价格更能够准确反映住房市场的价格水平。 第二， 虽然供应主体不同， 但商品房和二手房价格的增长趋势一直保持着高度的一致

性， 因此仅使用商品房价格进行分析并不会损失核心信息。 第三， 正是由于大部分城市的二手房市场发展尚不成熟， 许多城市的二手房数据

质量不高， 这使得我们难以获取可靠的二手房价格数据来进行实证研究。

本文使用的城市商品住房价格数据来自万德数据

库。①其他城市层面的经济变量来自 《中国城市统计

年鉴》 及各省市统计年鉴， 城市非户籍人口率变量

来自人口普查数据。 图 ３ 给出了 ２００２—２０１６ 年全国

平均犯罪率与商品房平均销售价格的变化趋势。 从整
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图 １　 ２００２—２０１６ 年各省份平均犯罪率
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图 ２　 ２００２—２０１６ 年各省份犯罪率变化

体上来看， 三个指标在时间上具有明显的正相关关

系。 在 ２００９ 年之前， 房价与犯罪率的变化趋势基本

一致， 呈现出显著的正向关系。 在 ２００９ 年之后批捕

率的增长趋势开始逐渐变缓， 在这段时间内起诉率一

７１１
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直保持增长态势， 房价趋势与起诉率的变化趋势相

同， 与批捕率的变化趋势相反。
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图 ３　 ２００２—２０１６ 年中国房价与犯罪率趋势图

（三） 内生性问题

本文实证研究可能面临以下内生性问题。 第一，
正如文献综述部分提到的， 犯罪率作为城市宜居性特

征之一会显著影响当地的住房价格， 因此本文的研究

面临着较为严重的反向因果问题。 第二， 可能存在其

他不可观测变量会同时影响城市的犯罪率与房价， 从

而导致模型的估计结果存在偏误。 举例来说， 大城市

的棚户区改造政策， 一方面能够通过改变城市居住环

境提高住房价格， 另一方面也可能导致社会矛盾激

化， 犯罪率提升； 这类因素的缺失将会导致房价对犯

罪率的正向影响被高估。 再如， 城市公共服务设施供

给的增加， 既可以通过资本化效应推高房价， 也可能

通过促进公共服务均等化降低犯罪率水平［３９］； 这类

因素缺失则会导致房价对犯罪率的正向影响被低估。
第三， 本文选取两个犯罪率指标可能存在度量

误差［４０］。
解决上述内生性问题的一个合理有效的方法是寻

找合理的工具变量。 根据工具变量的定义要求： （１）
该工具变量应与城市房价具有高度相关性； （２） 该

变量不能通过房价之外的其他变量影响城市的犯罪率

水平。 为此， 我们首先借鉴 Ｓａｉｚ （２０１０） ［４１］的研究方

法， 利用 ２００７—２０１５ 年中国城市的住宅用地交易数

据计算了各城市的住房供给弹性。① 然后参考郑思齐

等 （２０１４） ［１］的做法， 用全国的商品房平均销售价格

与各 城 市 的 住 房 供 给 弹 性 的 比 值 （ ｈｏｕｓｅｐｒｉｃｅ ／
ｅｌａｓｔｉｃｉｔｙ） 作为各城市商品房平均销售价格的工具变

量。 可以看出， 工具变量中的两个核心指标均与城市

的住房价格高度相关， 同时由于这两个变量都是城市

住房市场相对外生的变量， 因此不会通过其他渠道影

响城市的犯罪率， 即可以满足工具变量的外生性要

求。 图 ４ 给出了上述工具变量与城市商品房平均销售

价格的散点图， 可以看出两者之间表现出显著的正向

相关关系。 在后续的实证研究中， 我们还会进一步检

验该工具变量的有效性。
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图 ４　 全国平均房价 ／城市住房供给弹性与全国房价散点图

四、 实证结果分析

（一） 房价对犯罪率的影响效应估计

表 ２ 的列 （１） 和列 （２） 分别报告了以批捕率

和起诉率的对数值作为被解释变量对模型 （１） 的

ＯＬＳ 估计结果。 回归结果显示， 在控制了其他影响因

素的情况下， 房价变量 （ ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ） 的系数都在

５％的统计水平上显著为正， 说明房价与城市犯罪率

之间存在显著正相关关系。 从系数值大小来看， 房价

每上涨 １％将会导致批捕率和起诉率分别上升 ０􀆰 １６％
和 ０􀆰 ０９９％。 从均值水平上看， 房价每上涨 １％将会

导致城市每万人中批捕人数和起诉人数分别增加

０􀆰 ０１２ 人次和 ０􀆰 ００９ 人次。 从控制变量的估计结果来

看： 城市非户籍人口率、 失业率和性别比越高的城

市， 犯罪率水平越高， 这与大多数学者的研究结果相

同。 除此之外， 其他控制变量对城市犯罪率的影响较

小且统计上不显著。
表 ２ 的列 （３） 和列 （４） 报告了采用工具变量

后的估计结果。 从一阶段回归结果来看， 在控制了其

他影响因素后， 工具变量与城市房价间呈显著的正相

关关系， 与理论预期相符。 同时， 一阶段回归的 Ｆ
值远大于临界值 １０， 说明不存在弱工具变量问题。
从二阶段回归结果来看， 房价对批捕率和起诉率的影

响仍然显著为正， 进一步验证了房价上涨会显著推高

８１１
① 受篇幅限制， 文中没有给出住房供给弹性的计算过程， 有兴趣的读者可向作者索取。
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城市的犯罪率水平。 与表 ２ 中 ＯＬＳ 的估计结果相比，
采用工具变量后房价 （ ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ） 的估计系数明

显变大， 房价对批捕率的影响从 ０􀆰 １６ 上升为 ２􀆰 １０８，
对起诉率的影响由 ０􀆰 ０９９ 上升为 １􀆰 １４０， 说明的确存

在内生性问题使 ＯＬＳ 估计低估了房价对城市犯罪率

的影响。 根据列 （３） 和列 （４） 的估计结果， 房价

每上升 １％， 将会导致城市的批捕率和起诉率分别提

高 ２􀆰 １１％和 １􀆰 １４％。 以均值水平计算， 城市房价每

上升 １％将会导致城市每万人中批捕人次和起诉人次

分别增加 ０􀆰 １５５ 和 ０􀆰 １０７。

表 ２ 房价对犯罪率影响模型的 ＯＬＳ 和 ２ＳＬＳ 估计结果

ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 １６０∗∗∗

（０􀆰 ０４６）
０􀆰 ０９９∗∗

（０􀆰 ０４０）
２􀆰 １０８∗∗

（１􀆰 ００７）
１􀆰 １４０∗

（０􀆰 ６４３）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
０􀆰 ０１６

（０􀆰 ０３６）
－０􀆰 ０２３
（０􀆰 ０３６）

－０􀆰 １３３
（０􀆰 ０８９）

－０􀆰 ０６５
（０􀆰 ０５１）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
０􀆰 ０３１

（０􀆰 ０２８）
０􀆰 ０２６

（０􀆰 ０３１）
－０􀆰 ０４８
（０􀆰 ０５９）

０􀆰 ００５
（０􀆰 ０４２）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０３８∗∗

（０􀆰 ０１９）
０􀆰 ０２５

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０５３

（０􀆰 ０５１）
０􀆰 ０２８

（０􀆰 ０３０）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
０􀆰 ０９１

（０􀆰 ０７３）
０􀆰 １０８∗

（０􀆰 ０６２）
－０􀆰 ００２
（０􀆰 １３０）

０􀆰 ０２９
（０􀆰 ０７７）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ９７０∗∗

（０􀆰 ４３０）
０􀆰 ０８８

（０􀆰 ４５０）
０􀆰 ７２１

（０􀆰 ８１８）
０􀆰 ２８０

（０􀆰 ５２４）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 ０１０
（０􀆰 ００７）

－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００５）

－０􀆰 ０３４
（０􀆰 ０３８）

－０􀆰 ０１３
（０􀆰 ０１１）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
１􀆰 １０５∗∗∗

（０􀆰 ２４６）
０􀆰 ４７３∗∗

（０􀆰 ２０５）
０􀆰 ５００

（０􀆰 ６５８）
０􀆰 ３５５

（０􀆰 ３７５）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

常数项
－１􀆰 １２２∗

（０􀆰 ６４５）
１􀆰 ０７５

（０􀆰 ６７９）

观测值 ２ ２９９ ２ ２９９ ２ ２９９ ２ ２９９

Ｒ２ ０􀆰 ８８２ ０􀆰 ８６１

第一阶段回归结果：

ＩＶ
０􀆰 ３５８∗∗∗

（０􀆰 １３６）

Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ⁃Ｐａａｐ Ｆ ｓｔａｔｉｓｔｉｃ ２３􀆰 １２７

　 　 注： 括号中报告的是异方差稳健标准误， 并在城市层面进行聚类调整； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示 １０％、 ５％和 １％的显著性水平。 下同。

９１１
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（二） 地区和时间异质性

接下来我们考察房价上涨对犯罪率的影响效应在

地区间的差异。 表 ３ 报告了区分东、 中、 西部的子样

本回归结果。 整体来看， 房价对城市犯罪率水平都有

正向影响。 在东部和中部地区， 上述影响大且在统计

上显著。 从系数估计值来看， 在东部地区， 房价上涨

１％将使得城市犯罪率水平提高 ０􀆰 １２６％ ～ ０􀆰 ２１９％；
在中部地区这一影响效果为 ０􀆰 １４６％ ～ ０􀆰 １８３％。 相

比， 在西部地区， 房价上涨对犯罪率的影响较小。 之

所以出现这种地区性差异， 一个重要的原因是， 与西

部相比， 东部和中部城市的房价和房价收入比更高，
因此房价上涨对个体财富水平或者可支付能力的影响

更大， 也更容易导致家庭财富差距的拉大。 而在房价

较低或者房价收入较为合理的地区， 房价上涨带来的

影响相对较少。

表 ３ 东、 中、 西部地区异质性的估计结果

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

东部 中部 西部 东部 中部 西部

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 ２１９∗∗

（０􀆰 ０９２）
０􀆰 １８３∗∗

（０􀆰 ０７９）
０􀆰 ０２６

（０􀆰 ０７９）
０􀆰 １２６∗

（０􀆰 ０７３）
０􀆰 １４６∗

（０􀆰 ０８６）
－０􀆰 ００４
（０􀆰 ０９３）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
－０􀆰 ０２７
（０􀆰 ０６９）

０􀆰 ０７６
（０􀆰 ０６１）

０􀆰 １３７∗

（０􀆰 ０８１）
－０􀆰 ０３６
（０􀆰 ０５０）

－０􀆰 ０２５
（０􀆰 ０６１）

０􀆰 ０９６
（０􀆰 ０８２）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
０􀆰 ０９４∗∗

（０􀆰 ０４２）
０􀆰 ０７９

（０􀆰 ０６５）
－０􀆰 ０１３
（０􀆰 ０３２）

０􀆰 ０８９∗∗

（０􀆰 ０３７）
０􀆰 ０７２

（０􀆰 ０７５）
０􀆰 ０２４

（０􀆰 ０４５）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０５６

（０􀆰 ０３７）
－０􀆰 ０１７
（０􀆰 ０２６）

０􀆰 ０６１∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ０２０
（０􀆰 ０３８）

０􀆰 ００４
（０􀆰 ０２６）

０􀆰 ００９
（０􀆰 ０３６）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
－０􀆰 ０３４
（０􀆰 １８７）

０􀆰 ２２８
（０􀆰 １９７）

０􀆰 ２２９∗∗

（０􀆰 １０１）
０􀆰 ０５２

（０􀆰 １５２）
０􀆰 ４２２∗

（０􀆰 ２２３）
０􀆰 １２１

（０􀆰 ０９７）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
１􀆰 ７７６

（１􀆰 ０７７）
－０􀆰 １４１
（０􀆰 ７２７）

－０􀆰 １３４
（０􀆰 ８７１）

０􀆰 ９９５
（０􀆰 ７８１）

－０􀆰 ８４５
（０􀆰 ８０９）

－１􀆰 ０１６
（０􀆰 ９４９）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ００２∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ００１
（０􀆰 ００１）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 １００∗∗

（０􀆰 ０４７）
－０􀆰 ０８０∗∗

（０􀆰 ０３１）
－０􀆰 ００２
（０􀆰 ００４）

－０􀆰 ０４４
（０􀆰 ０３６）

－０􀆰 ０５４
（０􀆰 ０３５）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ００６）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
１􀆰 ４８３∗∗∗

（０􀆰 ４８３）
０􀆰 ３８０

（０􀆰 ３３８）
０􀆰 ６５４

（０􀆰 ４７５）
０􀆰 ６２４∗

（０􀆰 ３３５）
０􀆰 ３００

（０􀆰 ３４７）
０􀆰 ３８９

（０􀆰 ３８２）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
－２􀆰 ４０２∗∗

（１􀆰 １５９）
－０􀆰 ８４６
（１􀆰 ２８１）

－０􀆰 ６７３
（１􀆰 １９６）

－０􀆰 １２４
（１􀆰 １９６）

１􀆰 ２７２
（１􀆰 ３３９）

１􀆰 ９８４
（１􀆰 ５４４）

观测值 ７５３ ８４９ ６９７ ７５３ ８４９ ６９７

Ｒ２ ０􀆰 ８８８ ０􀆰 ７９９ ０􀆰 ８４４ ０􀆰 ８９１ ０􀆰 ７７５ ０􀆰 ８４０

　 　 其次， 我们将城市按照经济发展水平分成三组，
分别是一 ／二线城市 （４５ 个）、 三线城市 （６７ 个） 和

四 ／五线城市 （１６０ 个）， 分组依据参考第一财经发布

的中国城市分级名单。 表 ４ 报告了分城市样本的回归

结果。 从估计结果可以看出， 在经济发展水平越高的

城市， 房价上涨对城市犯罪率的正向影响越显著。 特

别地， 在一线和二线城市， 房价上涨 １％将会导致犯

罪率上涨 ０􀆰 ２５４％～０􀆰 ２７７％； 在三线城市这一影响效

０２１
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果为 ０􀆰 １４５％～０􀆰 １６５％； 相比， 在四线和五线城市房

价上涨对犯罪率的影响较小且在统计上不显著。 这一

结果与分地区的研究发现相一致， 在房价水平更高的

城市， 房价上涨对个体财富水平的影响更大， 也更容

易导致家庭财富差距的拉大， 从而带来更高的犯

罪率。

表 ４ 分等级城市异质性的估计结果

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

一 ／ 二线 三线 四 ／ 五线 一 ／ 二线 三线 四 ／ 五线

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 ２７７∗∗∗

（０􀆰 ０９５）
０􀆰 １６５∗

（０􀆰 ０８８）
０􀆰 ０７１

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 ２５４∗∗∗

（０􀆰 ０８９）
０􀆰 １４５∗

（０􀆰 ０７７）
０􀆰 ０２１

（０􀆰 ０６９）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
０􀆰 １３５∗

（０􀆰 ０７０）
０􀆰 ０１２

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 ０４７

（０􀆰 ０５９）
０􀆰 ０１５

（０􀆰 ０６６）
０􀆰 ００３

（０􀆰 ０５９）
－０􀆰 ０２９
（０􀆰 ０５９）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
０􀆰 ２２６∗∗∗

（０􀆰 ０７７）
０􀆰 ０９５∗

（０􀆰 ０５１）
０􀆰 ０６７∗

（０􀆰 ０３８）
０􀆰 １１４∗∗

（０􀆰 ０５５）
０􀆰 １２５∗∗

（０􀆰 ０５０）
０􀆰 ０４８

（０􀆰 ０４２）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０４５

（０􀆰 ０５４）
０􀆰 ０３４

（０􀆰 ０４９）
０􀆰 ０４３∗

（０􀆰 ０２２）
０􀆰 ００９

（０􀆰 ０３５）
－０􀆰 ０２０
（０􀆰 ０５７）

０􀆰 ０２３
（０􀆰 ０２２）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
０􀆰 ０８１

（０􀆰 ０９５）
０􀆰 ０９３

（０􀆰 １７７）
０􀆰 ０７３

（０􀆰 ０９４）
０􀆰 １０６

（０􀆰 １１０）
０􀆰 １７６

（０􀆰 １１８）
－０􀆰 ０４２
（０􀆰 ０７６）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
１􀆰 ５１６

（１􀆰 １０６）
０􀆰 ０５０

（１􀆰 ０６８）
０􀆰 ９８６

（０􀆰 ６０７）
０􀆰 ８３７

（０􀆰 ８９１）
－１􀆰 ４０６
（１􀆰 ０８３）

－０􀆰 １９６
（０􀆰 ６６６）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０００）
０􀆰 ０００∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 ０６８∗∗

（０􀆰 ０３２）
－０􀆰 ０６５∗∗

（０􀆰 ０２７）
－０􀆰 ００５
（０􀆰 ００５）

－０􀆰 ０７１∗∗

（０􀆰 ０３３）
－０􀆰 ０４１
（０􀆰 ０４３）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００５）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
１􀆰 １３０∗∗∗

（０􀆰 ２８４）
０􀆰 ４４７

（０􀆰 ７１２）
０􀆰 ６５９∗

（０􀆰 ３３８）
０􀆰 ７７８∗∗∗

（０􀆰 ２７０）
－０􀆰 ３４０
（０􀆰 ９２９）

０􀆰 ２５９
（０􀆰 ３００）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
－４􀆰 ２１１∗∗∗

（１􀆰 ２８０）
－１􀆰 ５３０
（１􀆰 ２２２）

－１􀆰 ２１４
（０􀆰 ９７２）

－０􀆰 ４９９
（１􀆰 １５３）

０􀆰 ５４５
（１􀆰 ３０７）

１􀆰 ６９３
（１􀆰 １４９）

观测值 ４４９ ６８９ １ １６１ ４４９ ６８９ １ １６１

Ｒ２ ０􀆰 ９２３ ０􀆰 ８７３ ０􀆰 ７５３ ０􀆰 ９２９ ０􀆰 ８４７ ０􀆰 ７６０

　 　 再次， 我们考察房价对犯罪率的影响效应在不同

时间阶段的差异。 在过去十几年间， 中国城市的房地

产市场经历了持续的上涨。 但如图 ３ 所示， 在 ２００８
年前后， 房价上涨相对平稳， 可以被看作是房价上涨

的缓冲期。 因此， 我们选择 ２００８ 年作为时间分界点，
分别考察 ２００８ 年前后房价上涨带来的影响。 表 ５ 报

告了对时间分样本的估计结果。 可以看出， 房价对犯

罪率的正向影响在不同时期都普遍存在。 具体来看，
在 ２００２—２００７ 年期间， 房价上涨 １％对城市犯罪率的

影响为 ０􀆰 １１４％ ～ ０􀆰 １３１％； 在 ２００８—２０１６ 年期间，
上述影响效果增加为 ０􀆰 １２１％ ～ ０􀆰 １３８％。 我们认为出

现上述变化的主要原因可能是， 在经历了第一轮房价

快速上涨后， 早期持有住房的家庭财富获得了提升，
同时也滋生了他们更多的投资性购房需求。 这种滚雪

球式的财富积累使得在房价上涨后， 进一步放大家庭

之间的财富差距， 从而引发了人们对于社会不平等的

不满， 犯罪的动机增加。①

１２１
① 我们也尝试使用 ２００９ 年和 ２０１０ 年作为时间分界点， 都得到了类似的研究结论。
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表 ５ 时间异质性的估计结果

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

（１） （２） （３） （４）

２００２—２００７ ２００８—２０１６ ２００２—２００７ ２００８—２０１６

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 １１４∗∗∗

（０􀆰 ０３１）
０􀆰 １２１∗

（０􀆰 ０６９）
０􀆰 １３１∗∗

（０􀆰 ０５８）
０􀆰 １３８∗∗

（０􀆰 ０６９）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
０􀆰 ０２４

（０􀆰 ０３５）
０􀆰 ０２３

（０􀆰 ０５９）
０􀆰 ０１０

（０􀆰 ０３７）
０􀆰 ０２５

（０􀆰 ０６５）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
－０􀆰 ０１８
（０􀆰 ０３６）

０􀆰 １３２∗

（０􀆰 ０７７）
０􀆰 ０１１

（０􀆰 ０３９）
０􀆰 １５６∗

（０􀆰 ０８１）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０３１

（０􀆰 ０２７）
０􀆰 ０２２

（０􀆰 ０２８）
－０􀆰 ０２６
（０􀆰 ０２８）

０􀆰 ０２２
（０􀆰 ０２５）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
０􀆰 ００７

（０􀆰 ０８５）
０􀆰 ００２

（０􀆰 ０８２）
－０􀆰 １２６
（０􀆰 ０８５）

０􀆰 １６０∗

（０􀆰 ０８４）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
－１􀆰 ６５６
（１􀆰 ０７５）

０􀆰 ４３２
（０􀆰 ５６２）

－０􀆰 ８４４
（０􀆰 ７４８）

－０􀆰 １９６
（０􀆰 ５４９）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００１）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 ０１０
（０􀆰 ０４５）

－０􀆰 ００９
（０􀆰 ００７）

－０􀆰 ０１２
（０􀆰 ０２８）

－０􀆰 ００６
（０􀆰 ００５）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
０􀆰 ８７６∗∗∗

（０􀆰 ２６３）
１􀆰 ３８５∗∗

（０􀆰 ５３４）
０􀆰 ４００

（０􀆰 ３３９）
０􀆰 ４９５

（０􀆰 ４３７）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

常数项
１􀆰 ４５０

（１􀆰 １１０）
－１􀆰 １９３
（１􀆰 １２６）

１􀆰 ４３６
（１􀆰 ２８４）

－０􀆰 ５２６
（１􀆰 １０９）

观测值 １ ０６６ １ ２３３ １ ０６６ １ ２３３

Ｒ２ ０􀆰 ９２１ ０􀆰 ８９９ ０􀆰 ９２２ ０􀆰 ８７０

五、 机制检验

在 １９９８ 年住房制度改革之前， 福利分房政策是

人们获得住房的主要途径。 在这种住房分配制度下，
住房价值往往被人们忽视， 也很少有投资性购房需

求。 但是进入 ２１ 世纪， 中国城市的住房市场迅速发

展， 房价飙升， 这使得在早期持有大量住房家庭的财

富快速增长， 城市居民之间的财富差距被迅速拉

大［４２］。 然而， 这种财富差距的出现与人们正常的付

出 （例如工作、 学习等） 并没有直接关系， 这种不

平等或者不公平现象给社会稳定带来了极大隐患。 这

一部分将通过实证来检验房价上涨通过拉大财富差距

推高犯罪率这一机制。①

（一） 中介效应分析

首先， 我们采用中介效应模型来直接考察房价对

犯罪率影响的财富不平等机制。 具体来说， 我们利用

２２１

① 根据已有城市犯罪率相关文献的讨论， 房价对城市犯罪率的影响还可能存在其他渠道， 例如人口流动。 然而， 受限于研究深度的需要， 我们

没有办法在一篇论文对所有机制进行讨论和分析。 但可以理解的是， 贫富差距是房价影响犯罪率最为直接， 也可能是最重要的机制。
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２０１０—２０１６ 年 ＣＦＰＳ 微观数据①计算了各个城市分年

份的家庭资产基尼系数， 用来衡量各城市的财富不平

等程度， 然后通过如下城市面板数据模型来进行实证

分析：

ｌｎｃｒｉｍｅｉｔ ＝α０＋α１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋λ
×Ｘ＋ωｉ＋τｔ＋εｉｔ （２）

ｇｉｎｉｉｔ ＝β０＋β１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋λ×Ｘ＋ωｉ

＋τｔ＋μｉｔ （３）
ｌｎｃｒｉｍｅｉｔ ＝γ０＋γ１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋γ２

×ｇｉｎｉｉｔ＋λ×Ｘ＋ωｉ＋τｔ＋εｉｔ （４）

其中， ｇｉｎｉｉｔ表示城市 ｉ 在年份 ｔ 的家庭财富不平等指

数， 分别用家庭总房产基尼系数 （ｇｉｎｉ＿ｗｅａｌｔｈ） 和城

市家庭净房产基尼系数 （ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ） 度量。 在 ＣＦＰＳ
问卷中， 每个调查者均被询问家庭收入、 家庭资产、
家庭支出、 家庭房屋拥有数量、 家庭现住房价值、 家

庭其他房产价值、 家庭总房贷等情况。 在本文中， 我

们将家庭总房产定义为现有住房价值与其他房产市价

之和， 净房产定义为家庭总房产与总房贷之差。 此

外， 我们在这部分的实证分析中还加入家庭金融资产

基尼系数作为控制变量。
根据中介效应模型的原理 （ Ｂａｒｏｎ 和 Ｋｅｎｎｙ，

１９８６［４３］）， 在已知房价会对城市犯罪率产生显著影响

的条件下， 如果 β１ 和 γ２ 都显著且与预期相符， 则表

明房价会通过影响家庭之间的财富不平等对犯罪率产

生影响， 即财富不平等是房价影响犯罪率的机制；
进一步地， 如果 β１ 显著且在控制了财富不平等变量

后， 房价本身的系数 γ１ 和中介变量的系数 γ２ 同样

显著， 表明房价除了通过中介效应影响犯罪率， 还

存在部分直接效应影响犯罪率， 即中介变量表现为

部分中介效应； 如果在控制了财富不平等后 γ１ 变得

不显著了， 表明直接效应不显著， 房价只通过财富

不平等影响犯罪率。
表 ６ 报告了对中介效应模型的回归结果。 首先，

从对模型 ２－１ 的估计结果来看， 在 ２０１０—２０１６ 年期

间， 房价对城市犯罪率的影响仍然显著为正。 根据工

具变量的估计结果， 房价上涨 １％会导致犯罪率提升

１􀆰 ４２８％～２􀆰 ４３７％， 这与本文表 ２ 的估计结果十分接

近。 其次， 对模型 ２－２ 的估计结果显示， β１ 均显著

为正， 说明房价上涨确实显著扩大了本城市家庭之间

的财富差距。 根据工具变量估计结果， 房价上涨 １％
将会导致家庭财富基尼系数上升 ０􀆰 ００３ ７ ～ ０􀆰 ００４ ２。
为了更加直观地反映房价上涨对家庭财富不平等的影

响， 我们进一步计算了 ２０１０—２０１６ 年期间因为房价

上涨 （平均增长幅度为 ４８􀆰 ８６％） 带来的财富不平等

变化约为 ０􀆰 １８１～０􀆰 ２０５， 这相当于研究期内家庭财富

基尼系数的 ３６􀆰 ２％ ～ ４１􀆰 ０％②。 也就是说， 在 ２０１０—
２０１６ 年期间因为房价上涨导致的家庭财富不平等提

高了 ３６􀆰 ２％～４１􀆰 ０％。

表 ６ 财富不平等中介效应模型的估计结果

模型 ２－１ 模型 ２－２

ＯＬＳ ２ＳＬＳ ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｇｉｎｉ＿ｗｅａｌｔｈ ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ ｇｉｎｉ＿ｗｅａｌｔｈ ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 ２１６∗∗

（０􀆰 １０６）
０􀆰 ２０２∗

（０􀆰 １０９）
２􀆰 ４３７∗∗

（１􀆰 １４２）
１􀆰 ４２８∗∗

（０􀆰 ５５０）
０􀆰 ０８９∗

（０􀆰 ０４５）
０􀆰 ０９１∗

（０􀆰 ０４６）
０􀆰 ４２１∗∗

（０􀆰 １８４）
０􀆰 ３７２∗∗

（０􀆰 １８２）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 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

观测值 ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５

Ｒ２ ０􀆰 ８８９ ０􀆰 ８９４ — — ０􀆰 ８３１ ０􀆰 ８１７ — —

３２１

①

②

本部分使用数据来自中国家庭追踪调查 （Ｃｈｉｎａ Ｆａｍｉｌｙ Ｐａｎｅｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ＣＦＰＳ）。 ＣＦＰＳ 于 ２０１０ 年开始正式调查访问， 对中国 ２５ 个省份共计

１６ ０００ 户家庭进行追踪调查， 追踪收集个体、 家庭、 社区三个层次的数据， 以反映中国经济、 社会、 人口、 教育和健康的变迁。 本文选取

２０１０、 ２０１２、 ２０１４、 ２０１６ 四年的 ＣＦＰＳ 调查数据， 使用其家庭经济调查数据库数据。
分别使用 ０􀆰 １８１ 和 ０􀆰 ２０５ 除以研究期内家庭财富基尼系数的均值 ０􀆰 ５ 得到。
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续前表

模型 ２－３

ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎｓｕｅ

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 １３７

（０􀆰 ０８９）
０􀆰 １３８

（０􀆰 ０９０）
０􀆰 １１２

（０􀆰 ０９５）
０􀆰 １１２

（０􀆰 ０９４）
１􀆰 ５４１

（１􀆰 １９７）
１􀆰 ５４８

（１􀆰 ２１５）
０􀆰 ７２５

（０􀆰 ６４４）
０􀆰 ７１５

（０􀆰 ５３６）

ｇｉｎｉ＿ｗｅａｌｔｈ
１􀆰 ２８１∗∗

（０􀆰 ５４２）
１􀆰 ２４０∗∗∗

（０􀆰 ４１６）
１􀆰 ２２７∗

（０􀆰 ６５４）
１􀆰 ２７５∗∗∗

（０􀆰 ５４１）

ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ
１􀆰 ２３６∗∗

（０􀆰 ５１１）
１􀆰 ２１０∗∗∗

（０􀆰 ３９５）
１􀆰 ２４６∗∗

（０􀆰 ５７５）
１􀆰 ２９８∗∗∗

（０􀆰 ４７９）

ｇｉｎｉ＿ ｆｉｎａｎｃｅ
－０􀆰 ０３６
（０􀆰 １９０）

－０􀆰 ０３６
（０􀆰 １９２）

－０􀆰 ０４４
（０􀆰 １６４）

－０􀆰 ０５１
（０􀆰 １６５）

－０􀆰 ０５６
（０􀆰 ９３０）

－０􀆰 ０５５
（０􀆰 ９２４）

－０􀆰 ０３７
（０􀆰 ５０６）

－０􀆰 ０３６
（０􀆰 ４９９）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 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

观测值 ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５ ２２５

Ｒ２ ０􀆰 ９０１ ０􀆰 ９０１ ０􀆰 ９０６ ０􀆰 ９０６ — — — —

　 　 最后， 表 ６ 中对模型 ２－３ 的估计结果显示， 当

在犯罪率模型中同时加入房价和家庭财富不平等变

量后， 房价的系数 γ１ 变得不显著了， 而家庭财富基

尼系数的系数 γ２ 仍然显著为正。 根据工具变量的估

计结果： 家庭财富基尼系数每提高一个百分点将会

导致城市犯罪率提高 １􀆰 ２％ ～ １􀆰 ３％。 结合对模型 ２－
１ 和模型 ２－２ 的估计结果， 可以计算房价上涨 １％
通过财富不平等 （０􀆰 ００３ ７ ～ ０􀆰 ００４ ２） 导致的犯罪

率增加约为 ０􀆰 ４４％ ～０􀆰 ５５％（ ＝ β１％×γ２）， 这相当于

房价对犯罪率整体效应的 ２２􀆰 ６％ ～ ３０􀆰 ８％（ ＝ β１×γ２ ／
α１）。 这表明财富不平等是房价影响犯罪率的主要

中介机制。
（二） 基于住房自有率的异质性分析

接下来， 我们基于不同城市在初始年份家庭之间

拥有住房数量的差异， 考察房价上涨通过加剧财富不

平等影响犯罪率的机制。 其核心的经济学逻辑在于，
如果在期初家庭之间拥有的住房数量差距越大， 在经

历了房价上涨之后家庭之间的财富差距也会越大， 从

而更容易引发犯罪。 反过来， 如果我们发现房价上涨

对于犯罪率的影响在家庭拥有住房数量差异越大的城

市影响越大， 就可以在很大程度上证明房价影响犯罪

率的财富不平等机制。 为了测量不同城市家庭拥有住

房情况， 本文使用 ２００５ 年全国人口抽样调查数据计

算了各城市的住房面积基尼系数， 用以代表城市初始

的住房不平等程度， 然后构造如下实证模型：

ｌｎｃｒｉｍｅｉｔ ＝ δ０＋δ１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋δ２

×ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅｉ，０５×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ
＋λ×Ｘ＋ωｉ＋τｔ＋εｉｔ （５）

其中， ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅｉ，０５表示城市 ｉ 在 ２００５ 年的住房面积

基尼系数， 其他各变量含义与模型 （１） 相同。 表 ７
报告了对模型 （５） 的估计结果， 这里我们主要关注

住房基尼系数与城市房价交叉项 （ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅ×ｌｎｈｏｕｓｅ＿
ｐｒｉｃｅ） 的系数。 可以看出， 在使用 ＯＬＳ 和 ２ＳＬＳ 估计

时， 交叉项的系数都显著为正， 说明在初始住房面积

基尼系数越大的城市， 房价上涨对犯罪率的正向刺激

作用越大。 这一发现进一步验证了本文关于财富不平

等机制的研究假设。

４２１
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表 ７ 房价对犯罪率影响机制模型的估计结果

ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
－０􀆰 ２８６
（０􀆰 １７９）

－０􀆰 ２３２
（０􀆰 １８１）

－１􀆰 １７７
（０􀆰 ９０６）

－１􀆰 ２１３
（０􀆰 ８８２）

ｇｉｎｉ＿ｈｏｕｓｅｉ， ０５×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
１􀆰 ２１６∗∗∗

（０􀆰 ４６７）
０􀆰 ９１４∗

（０􀆰 ４８４）
３􀆰 ７２２∗∗

（１􀆰 ４９５）
２􀆰 ３２７∗

（１􀆰 ３５１）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
０􀆰 ０１８

（０􀆰 ０３５）
－０􀆰 ０２３
（０􀆰 ０３６）

０􀆰 ０２４
（０􀆰 ０４０）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ０４６）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
０􀆰 ０３７

（０􀆰 ０２７）
０􀆰 ０３１

（０􀆰 ０３０）
０􀆰 ０３７

（０􀆰 ０２９）
０􀆰 ０４０

（０􀆰 ０３３）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０４０∗∗

（０􀆰 ０１９）
０􀆰 ０２５

（０􀆰 ０１８）
０􀆰 ０４４∗∗

（０􀆰 ０２１）
０􀆰 ０２７

（０􀆰 ０２５）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
０􀆰 ０２６

（０􀆰 ０７０）
０􀆰 ０４７

（０􀆰 ０６０）
－０􀆰 ０１４
（０􀆰 ０７９）

０􀆰 ０２７
（０􀆰 ０７２）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ９４６∗∗

（０􀆰 ４５７）
０􀆰 ０４３

（０􀆰 ４７２）
０􀆰 ８１２

（０􀆰 ５０８）
０􀆰 ０１１

（０􀆰 ５５８）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 ０１１
（０􀆰 ００８）

－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００５）

－０􀆰 ０１１
（０􀆰 ００８）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００６）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
１􀆰 ０４７∗∗∗

（０􀆰 ２６３）
０􀆰 ４１４∗

（０􀆰 ２２９）
０􀆰 ８０１∗∗

（０􀆰 ３１８）
０􀆰 ５１４∗

（０􀆰 ３０７）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

常数项
－１􀆰 ０２２
（０􀆰 ６６１）

１􀆰 ２１８∗

（０􀆰 ７０１）
— —

观测值 ２ ２９９ ２ ２９９ ２ ２９９ ２ ２９９

Ｒ２ ０􀆰 ８９３ ０􀆰 ８７３ — —

六、 政策缓解效应分析

本文前述的研究证实了房价上涨对城市犯罪率具

有显著的刺激作用， 同时房价上涨会通过加剧家庭之

间的财富不平等程度提高犯罪率水平。 那么政府是否

可以通过采取相应措施以减弱房价上涨对社会造成的

负面影响？
针对中国城市房价的高速上涨问题， 政府一直在

采取积极的措施抑制房价上涨， 并保障居民的住房问

题。 除了直接抑制房价快速上涨的政策如限购、 限贷

等， 保障性住房政策是近年来国家大力推动用来缓解

中低收入家庭住房问题的举措。 政策性保障性住房通

常是根据国家政策和法律法规的规定， 由政府统一统

筹规划提供给中低收入人群使用， 其建造价格、 销售

价格和租金标准都给予一定的限定， 具有明显的社会

保障性质。 由于保障性住房主要针对没有住房且收入

相对较低的家庭①， 因此它不仅能够直接解决中低

收入家庭的住房需求， 更重要的是可以缓解房价上

涨带来的财富不平等问题， 使得居民、 特别是中低

收入居民心理上的 “相对剥夺感” 下降， 从而降低

５２１

① 根据 《经济适用住房管理办法》 第二十五条规定， 城市低收入家庭申请购买经济适用住房应同时符合下列条件： （一） 具有当地城镇户口；
（二） 家庭收入符合市、 县人民政府划定的低收入家庭收入标准； （三） 无房或现住房面积低于市、 县人民政府规定的住房困难标准。
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犯罪倾向。
基于上述背景， 本文在实证研究的最后来探讨保

障性住房供给政策是否能够缓解房价上涨带来的犯罪

率上升问题。 受数据可得性限制， 本文使用各个省份

的经济适用房①数据来进行分析。 具体来说， 我们使

用 ２００２—２０１０ 年各省份经济适用房实际销售面积与各

省份商品房实际销售面积之比作为该地区住房保障实

施力度 （ｓｅｃｕｒｉｔｙ） 的代表变量。 其中， 各省份经济适

用房销售面积数据来源于 《中国统计年鉴》， 各省份

商品房销售面积数据来源于国家统计局。 从定义来看，
ｓｅｃｕｒｉｔｙ 越大表明城市住房保障政策的实施力度越强，
反之亦然。 我们仍然采用纳入交叉项形式的调节效应

模型来检验上述研究假设， 具体模型设定如下：

ｌｎｃｒｉｍｅｉｔ ＝φ０＋φ１×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋φ２

×ｓｅｃｕｒｉｔｙｉｔ×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅｉｔ＋φ３

×ｓｅｃｕｒｉｔｙｉｔ＋λ×Ｘ＋ωｉ＋τｔ＋εｉｔ （６）

为了使估计系数的经济意义更加明显， 我们将

ｓｅｃｕｒｉｔｙ 和 ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ 均进行了中心化处理。 表 ８ 报

告了对模型 （６） 的估计结果， 这里我们主要关注保

障性住房政策实施力度与房价的交叉项 （ ｓｅｃｕｒｉｔｙ ×
ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ） 的系数。 从回归结果来看， 无论是

ＯＬＳ 还是 ２ＳＬＳ 估计， 交叉项的系数都显著为负， 说

明在保障性住房供给越多的城市， 房价上涨对犯罪率

的刺激作用越小。 这一结果表明， 保障性住房政策能

够在一定程度上缓解房价上涨带来的犯罪率上升现

象， 起到了显著的政策调节作用。

表 ８ 保障性住房政策的影响

ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
０􀆰 １２７∗∗∗

（０􀆰 ０３６）
０􀆰 ０２０

（０􀆰 ０３５）
０􀆰 ２７８

（０􀆰 ２２６）
０􀆰 ４６３

（０􀆰 ５３０）

ｓｅｃｕｒｉｔｙ×ｌｎｈｏｕｓｅ＿ ｐｒｉｃｅ
－０􀆰 ３９７∗

（０􀆰 ２１６）
－０􀆰 ４３２∗

（０􀆰 ２６２）
－０􀆰 ９３９∗

（０􀆰 ５４５）
－１􀆰 ２１２∗

（０􀆰 ６０１）

ｓｅｃｕｒｉｔｙ
０􀆰 １２７

（０􀆰 １９４）
０􀆰 ２６４

（０􀆰 ２１７）
－０􀆰 ３６１
（０􀆰 ３６５）

０􀆰 ２１３
（０􀆰 ５４１）

ｌｎｇｄｐ＿ ｐｃ
０􀆰 ０９６∗∗∗

（０􀆰 ０３０）
０􀆰 ０６６∗

（０􀆰 ０４０）
０􀆰 １０４∗∗∗

（０􀆰 ０２８）
０􀆰 １０９∗∗

（０􀆰 ０３８）

ｌｎｐｕｂｌｉｃ＿ｅｘ
０􀆰 ０３９

（０􀆰 ０２５）
０􀆰 ０２１

（０􀆰 ０２７）
０􀆰 ０６５∗∗

（０􀆰 ０２９）
０􀆰 １１２∗∗

（０􀆰 ０５４）

ｕｎｅｍｐｌｏｙｍｅｎｔ
０􀆰 ０７１∗∗∗

（０􀆰 ０１９）
０􀆰 ０２１

（０􀆰 ０１７）
０􀆰 ０８１∗∗∗

（０􀆰 ０１９）
０􀆰 ０２６

（０􀆰 ０２４）

ｕｒｂａｎ＿ｒａｔｅ
０􀆰 ３１７∗∗∗

（０􀆰 ０９４）
０􀆰 １２２

（０􀆰 １０５）
０􀆰 ３１９∗∗∗

（０􀆰 ０７１）
０􀆰 １６３∗

（０􀆰 ０８８）

ｓｅｘ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ２１３

（０􀆰 ４７０）
０􀆰 ０７５

（０􀆰 ４０１）
０􀆰 ２８０

（０􀆰 ４１４）
－０􀆰 １１７
（０􀆰 ３２４）

ｕｒｂａｎ＿ｄｅｎｓｉｔｙ
０􀆰 ０００

（０􀆰 ０００）
－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

－０􀆰 ０００
（０􀆰 ０００）

ｕｒｇａｐ
－０􀆰 ００３
（０􀆰 ００３）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ００４）

－０􀆰 ００４
（０􀆰 ００６）

０􀆰 ００５
（０􀆰 ００９）

ｉｍｉｇｒａｎｔ
０􀆰 ９３９∗∗∗

（０􀆰 ２０３）
０􀆰 ４８０∗∗

（０􀆰 １９６）
０􀆰 ８１５∗∗∗

（０􀆰 １８２）
０􀆰 ６１１∗∗

（０􀆰 ２０３）

城市固定效应 控制 控制 控制 控制

６２１
① 中国的保障性住房主要有 ５ 种形式： 两限商品住房、 经济适用住房、 政策性租赁住房、 自住型商品房以及廉租房。
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续前表

ＯＬＳ ２ＳＬＳ

（１） （２） （３） （４）

ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ ｌｎａｒｒｅｓｔ ｌｎｓｕｅ

年份固定效应 控制 控制 控制 控制

常数项
－０􀆰 ０６６
（０􀆰 ５８５）

０􀆰 ９８５
（０􀆰 ６４３）

— —

观测值 １ ４５３ １ ３８７ １ ４５３ １ ３８７

Ｒ２ ０􀆰 ９２１ ０􀆰 ９２８ — —

七、 总结

进入 ２１ 世纪， 房价的快速上涨成为中国经济发

展过程的重要议题之一。 围绕房价上涨的经济社会影

响， 学者们展开了广泛的讨论， 学者们也多意识到了

房价上涨给社会稳定带来的隐患， 但是很少有研究直

接讨论房价上涨对社会稳定的影响， 以及其背后的经

济机制。 本文利用 ２００２—２０１６ 年中国 ２４２ 个地级市

及以上城市的面板数据， 实证考察了房价上涨对城市

犯罪率水平的影响效果及机制， 并探讨了保障性住房

政策对该影响的缓解作用。 研究结果发现： 第一， 在

控制了人均 ＧＤＰ、 财政支出、 失业率、 城镇化率以

及性别比例等因素后， 房价上涨对城市犯罪率水平有

显著的正向影响。 房价每上涨 １％将导致本城市刑事

犯罪批捕率与起诉率分别上涨 ０􀆰 １６％和 ０􀆰 ０９９％。 在

使用工具变量后， 房价对城市犯罪率的正向影响仍然

显著存在， 且影响效果有所提升。 分地区的研究结果

表明， 在房价水平更高的东部和中部地区， 房价上涨

对犯罪率的影响更大； 而 ２００８ 年以后房价对城市犯

罪率的影响更大。 第二， 本文利用 ＣＦＰＳ 微观调查数

据构造衡量城市内部家庭财富不平等的变量， 研究发

现房价上涨能够显著加大居民之间的财富差距。 同

时， 异质性的结果显示， 在初始住房拥有量存在较大

差距的城市， 房价上涨对犯罪率的影响更加显著。 这

就验证了房价通过影响财富不平等进而影响犯罪率水

平的机制。 第三， 本文研究显示， 保障性住房的供给

能够显著降低房价上涨对城市犯罪率的刺激作用。
房地产业的健康有序发展对服务经济发展和不断

改善群众居住条件起着十分重要的保障作用。 稳定房

价、 实现房地产市场的有序发展不仅仅是经济问题，
同时又是社会问题。 因此本文的研究结论也具有一定

的现实意义与政策价值。 首先， 本文通过严谨的实证

设计测算了房价上涨对城市犯罪率水平影响， 这有利

于更加全面和准确地评估房价上涨给经济社会带来的

影响， 也为地方政府进行住房市场调控政策评估提供

了定量补充。 其次， 本文验证了加剧财富差距这一房

价推高犯罪率的重要机制， 为政策制定者对症下药解

决住房市场繁荣带来的负外部性提供了依据。 更具体

地， 住房所形成的资产存量和存量溢价是导致居民财

富差距扩大的主要原因之一。 因此， 政府可以通过健

全地方税体系， 推进房地产税立法， 加强房地产市场

的监管等手段， 为居民将剩余资金配置到相关市场获

得财产性收入提供更公平的环境， 从而调节收入分配

和财产配置的优化机制， 有效减少房价上涨对社会造

成的负面影响。 最后， 本文研究证实了保障性住房政

策在解决城市住房矛盾中的重要作用， 为国家继续有

效实施保障性住房政策和相关收益成本评估提供了科

学依据。
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