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贸易开放与财政政策持久性： 经验证据与内在机制
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［摘　 要］ 笔者借助状态空间模型测度了 ４８ 个国家的财政政策持久性， 以中国加入 ＷＴＯ 作为准

自然实验， 利用回归合成法构造中国财政政策持久性的反事实框架， 推断贸易开放对财政政策持久性

的因果效应， 并从理论和实证两方面分析贸易开放对财政政策持久性影响的内在机理。 结果表明， 发

达国家的财政政策持久性略低于发展中国家， 各国财政政策持久性呈现稳中有升的态势； 贸易开放对

财政政策持久性存在显著的负向因果效应， 一国贸易开放程度的提高， 倾向于降低其财政政策持久

性； 贸易开放度的提高， 会通过 “补偿效应” 和 “中介效应” 扩大政府规模； 政府规模的扩大， 有

利于提升财政自动稳定器功能， 提高政策逆周期调节特征和效率， 降低经济波动和不确定性， 从而倾

向于降低财政政策持久性。 本文最后给出相关政策建议。
［关键词］ 贸易开放　 财政政策持久性　 准自然实验　 回归合成法　 状态空间模型

［中图分类号］ Ｆ８１２　 ［文献标识码］ Ａ　 ［文章编号］ １０００－１５４９ （２０２２） ０８－０００３－１１

Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｔｈｅ ｐａｐｅｒ ｍｅａｓｕｒｅｓ ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ ４８ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｗｉｔｈ Ｓｔａｔｅ⁃Ｓｐａｃｅ Ｍｏｄｅｌ．
Ｔａｋｉｎｇ Ｃｈｉｎａｓ ａｃｃｅｓｓｉｏｎ ｔｏ ＷＴＯ ａｓ ａ ｑｕａｓｉ ｎａｔｕｒａｌ ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ， ｉｔ ｃｏｎｓｔｒｕｃｔｓ ｔｈｅ ｃｏｕｎｔｅｒｆａｃｔｕａｌ ｆｒａｍｅｗｏｒｋ ｏｆ
Ｃｈｉｎａｓ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｗｉｔｈ ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ ｓｙｎｔｈｅｓｉｓ ｍｅｔｈｏｄ ａｎｄ ｉｎｆｅｒｓ ｔｈｅ ｃａｕｓａｌ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ
ｏｎ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ， ａｎｄ ａｎａｌｙｚｅｓ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｉｎｆｌｕｅｎｃｉｎｇ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ ｏｎ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ
ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｂｏｔｈ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ａｎｄ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ａｓｐｅｃｔｓ Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ｓｈｏｗ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ
ｄｅｖｅｌｏｐｅｄ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｉｓ ｓｌｉｇｈｔｌｙ ｌｏｗｅｒ ｔｈａｎ ｔｈａｔ ｉｎ ｄｅｖｅｌｏｐｉｎｇ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ； Ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｉｎ
ｖａｒｉｏｕｓ ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ｓｈｏｗｓ ａ ｓｔｅａｄｙ ｕｐｗａｒｄ ｔｒｅｎｄ； Ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ ｈａｓ ａ ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｔ ｎｅｇａｔｉｖｅ ｃａｕｓａｌ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ
ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ， ａｎｄ ｔｈｅ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔ ｏｆ ａ ｃｏｕｎｔｒｙｓ ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ ｔｅｎｄｓ ｔｏ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ
ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ； Ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ ｈａｓ ａ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｓｉｚｅ ｔｈｒｏｕｇｈ ｔｈｅ “ｃｏｍｐｅｎｓａｔｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ”
ａｎｄ “ ｉｎｔｅｒｍｅｄｉａｒｙ ｅｆｆｅｃｔ”， ｗｈｉｃｈ ｗｉｌｌ ｓｔｒｅｎｇｔｈｅｎ ｔｈｅ ｆｕｎｃｔｉｏｎ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ａｕｔｏｍａｔｉｃ ｓｔａｂｉｌｉｚｅｒ， ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅ
ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｏｆ ｃｏｕｎｔｅｒ ｃｙｃｌｉｃａｌ ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎ ａｎｄ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅｎｅｓｓ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎ， ａｎｄ ｔｅｎｄ ｔｏ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ
ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ ｏｆ ｆｉｓｃａｌ ｐｏｌｉｃｙ

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｔｒａｄｅ ｏｐｅｎｎｅｓｓ 　 Ｆｉｓｃａｌ ｐｅｒｓｉｓｔｅｎｃｅ 　 Ｑｕａｓｉ⁃ｎａｔｕｒａｌ ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ 　 Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ ｓｙｎｔｈｅｓｉｓ
ｍｅｔｈｏｄ　 Ｓｔａｔｅ ｓｐａｃｅ ｍｏｄｅｌ

３



·财政税收· 　 ２０２２ 年第 ８ 期

一、 引言

财政是国家治理的基础和重要支柱， 财政政策

是重要的宏观调控工具和手段， 是宏观经济领域的

重要研究主题。 财政政策的实施特征和有效性一直

是理论界和实务界关注的焦点。 随着中国对外开放

程度的不断扩大和全球化进程的持续推进， 贸易开

放对财政政策的相关特征和有效性产生了重要影

响。 陈诗一和张军 （２００８） ［１］研究了贸易开放对政府

支出效率的影响， Ｅｇｇｅｒｔｓｓｏｎ 等 （２０１６ａ）［２］、 Ｅｇｇｅｒｔｓｓｏｎ
等 （２０１６ｂ）［３］研究了一国贸易开放对其财政政策效果

的影响； Ｒａｍ （２００９） ［４］、 Ｌａｎｅ （２００３） ［５］、 梅冬州

和龚六堂 （２０１２） ［６］、 毛捷等 （２０１５） ［７］ 等实证分析

了一国贸易开放对本国政府规模的重要影响； 梅冬州

等 （２０１８） ［８］ 研究了资本账户开放对政府规模的影

响； Ｌａｎｅ （２００３） ［５］、 Ｗｏｏ （２０１１） ［９］、 王立勇和祝

灵秀 （２０１９） ［１０］研究了贸易开放对财政政策周期性的

影响； Ｗｏｏ （２０１１） ［９］、 王立勇等 （２０２１） ［１１］ 等研究

了一国贸易开放对本国财政政策波动性的重要影响。
作为与财政政策周期性和财政政策波动性一起被理论

界和实务界关注的政策特征之一 （ Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ，
２００７［１２］； Ａｆｏｎｓｏ 等， ２０１０［１３］）， 财政政策持久性是否

会受到贸易开放的影响或受到多大程度的影响呢？ 这

是本文所关注的问题。 针对这一问题的分析， 不仅有

利于开放经济背景下的政策选择和制定， 而且有利于

科学评价中国财政政策实施效果。①特别是 《中华人

民共和国国民经济和社会发展第十四个五年规划和

２０３５ 年远景目标纲要》 明确指出 “实行高水平对

外开放， 开拓合作共赢新局面” “建设更高水平开

放型经济新体制” “更好发挥政府作用， 推动有效

市场和有为政府更好结合” 的背景下， 弄清楚贸易

开放对财政政策持久性的影响以及内在影响机理变

得尤为重要。

①　 一国财政政策持久性往往与该国财政政策的周期性及政策有效性紧密相关 （Ｇａｌｉ 和 Ｐｅｒｏｔｔｉ， ２００３［１４］ ）。
②　 财政政策持久性指标的测度见下文。 参考已有文献的常规做法， 此处用外贸依存度的对数来衡量贸易开放程度。

由经济行为可以看出， 贸易开放与财政政策持久

性之间可能存在较强的相关性。 图 １ 给出二者之间的

散点图，②直线表示二者线性关系的拟合线。 图 １ 显

示， 贸易开放与财政政策持久性之间呈负相关关系，
即随着贸易开放程度的提高， 财政政策持久性会逐渐

降低。
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图 １　 贸易开放度与财政政策持久性的散点图

为了更直观地展示这一点， 图 ２ 绘制了加入

ＷＴＯ 前后处理组和对照组国家的财政政策持久性的

箱线图， 纵轴为财政政策持久性， 图 ２ 的左图对比了

对照组国家和中国的财政政策持久性变化情况， ０ 和

１ 分别表示中国加入 ＷＴＯ 前的时点 （ １９９３—２００１
年） 和加入 ＷＴＯ 后的时点 （２００２—２０１８ 年）， 从中

可以看出， 加入 ＷＴＯ 后， 中国的财政政策持久性有

所下降， 而其他国家则有所上升。 图 ２ 的右图对比了

中国加入 ＷＴＯ 前后各国财政政策持久性的差距， ０
和 １ 分别表示对照组国家和中国， 从中可以看出， 加

入 ＷＴＯ 前， 中国的财政政策持久性远高于对照组国

家， 而加入 ＷＴＯ 后， 中国的财政政策持久性和对照

组国家的差距明显缩小。
图 １ 和图 ２ 所示数据均表明， 财政政策持久性可

能会受到贸易开放的影响， 二者之间可能存在负相关

关系。 然而， 贸易开放对财政政策持久性是否真的存

在因果效应， 需要我们进行更加严谨的论证和推断。
作为财政政策的三大特征之一， 财政政策持久性的研

究文献相对较少， 部分文献研究了一国或某类国家财

政政策持久性的特征。 例如： Ａｆｏｎｓｏ 等 （２０１０） ［１３］指

出， 相比于对经济状况的实时反应， 财政政策对过去

行为的依赖性严重， 即财政政策倾向于具有持久性。
该研究还发现， 财政政策持久性与政策相机抉择性、
政策周期性呈负相关关系， 这表明财政政策持久性较

高国家的财政政策更倾向于顺周期。 Ｔａｒａｗａｌｉｅ 等

（２０１４） ［１５］、 Ｕｍｏｈ 等 （２０１９） ［１６］ 发现， 西非货币区

成员国的财政政策持久性十分严重， 财政政策持久性

高正是导致这些国家财政政策呈顺周期的重要原因。
Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００７） ［１２］、 Ｕｍｏｈ 等 （２０１９） ［１６］ 研究

指出， 与发达国家相比， 发展中国家的财政政策持久

４
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图 ２　 加入 ＷＴＯ 前后处理组和对照组国家财政政策持久性的对比箱线图

性更高， 且财政政策持久性越高， 其财政政策越倾向

于呈顺周期性。 关于财政政策持久性的影响因素， 已

有研究相对较少。 Ａｆｏｎｓｏ 等 （ ２０１０） ［１３］、 Ｆａｔａｓ 和

Ｍｉｈｏｖ （２００７） ［１２］强调制度环境对财政政策持久性的

影响， Ｐｅｒｓｓｏｎ 和 Ｔａｂｅｌｌｉｎｉ （ ２００２ ） ［１７］、 Ａｌｅｓｉｎａ 等

（２００８）［１８］、 Ｉｆｅｒｅ 和 Ｏｋｏｉ （２０１８）［１９］、 Ｕｍｏｈ 等 （２０１９）［１６］

强调政治因素 （政治稳定、 政权交替、 腐败） 对财

政政策持久性的影响； Ｆａｔａｓ 和 Ｍｉｌｈｏｖ （ ２００６） ［２０］、
Ｕｍｏｈ 等 （２０１９） ［１６］指出， 预算限制或财政规则会降

低财政政策波动性， 同样可能会降低财政政策对产出

冲击的反应能力。 目前关于贸易开放对财政政策持久

性影响的研究基本缺失， 虽然 Ａｆｏｎｓｏ 等 （２０１０） ［１３］

借助加权最小二乘法分析了财政政策持久性的影响因

素， 在该研究中， 贸易开放度是控制变量之一， 但由

于模型存在内生性等问题， 关于 “贸易开放对财政

政策持久性不存在影响” 的研究结论缺乏稳健性。
基于此， 本文首先借助状态空间模型合理测度 ４８ 个

国家的财政政策持久性， 并以中国加入 ＷＴＯ 作为准

自然实验， 利用回归合成法来分析贸易开放对财政政

策持久性的影响， 并分析这一影响的内在机理。
与已有研究相比， 本文的创造性工作主要包括：

第一， 采用科学、 合理的方法估算 ４８ 个国家的财政

政策持久性， 得到财政政策持久性的国别面板数据，
为相关研究提供了数据基础和指标基础。 第二， 以

２００１ 年年底中国加入 ＷＴＯ 作为一项准自然实验， 借

助准自然实验分析方法， 从新的视角分析了贸易开放

的效应及财政政策持久性的影响因素， 并从改变政策

发生时点、 改变政策发生地区等角度进行一系列稳健

性检验， 提供了新的且更加稳健的经验证据。 第三，
不仅推断了贸易开放对财政政策持久性的因果效应，

而且探讨了这一因果效应的理论机制， 并借助 ４８ 个

国家 １９９２—２０１８ 年面板数据对贸易开放的影响机理

进行检验。
论文其他部分结构安排如下： 第二部分是模型构

建、 指标测度与数据描述； 第三部分是实证分析与稳

健性检验； 第四部分为内在影响机制分析； 第五部分

为结论与政策建议。

二、 模型构建、 指标测度与数据描述

本部分旨在构建实证分析模型， 对 ４８ 个国家的

财政政策持久性进行测度和分析， 并对数据来源进行

说明。
（一） 模型构建

借助 Ｈｓｉａｏ 等 （２０１２） ［２１］的反事实框架， 本部分

根据中国与 ４７ 个国家的个体相关性， 采用中国 ２００１
年加入 ＷＴＯ 作为准自然实验来分析贸易开放对财政

政策持久性的影响。
具体地， 令 Ｙｉｔ （ ｉ＝ １， ２， ３， …， ４７） 代表国家

ｉ 在 ｔ 期的财政政策持久性， Ｙ０ｔ为中国在 ｔ 时期的财

政政策持久性， 其中， ｔ 的取值区间为 １９９３ 年到

２０１８ 年。 假设 Ｔ０ 为该准自然实验的处理时点 （中国

加入 ＷＴＯ 的时刻）， 从 ｔ ＝ Ｔ０ ＋１ 期开始， 用 Ｙｌ
０ｔ表示

中国加入 ＷＴＯ 后的财政政策持久性， ＹＮ
０ｔ表示中国不

加入 ＷＴＯ 的财政政策持久性。 由于中国加入 ＷＴＯ
是真实发生的事实， ＹＮ

０ｔ是中国没有加入 ＷＴＯ 的潜在

结果， 因此 ＹＮ
０ｔ值是未知的。 同理， 对照组国家并未

在样本期内发生加入 ＷＴＯ 的行为， 用 ＹＮ
ｉｔ 表示 ４７ 个

对照组国家的财政政策持久性。 因此， 中国加入

ＷＴＯ 这一冲击在 ｔ 时刻对中国产生的因果效应 ΔＹ０ｔ

可由式 （１） 表示：
５
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ΔＹ０ｔ ＝Ｙｌ
０ｔ－ＹＮ

０ｔ （１）

其中 ＹＮ
０ｔ未知。 为了得到 ΔＹ０ｔ， 需要先确定 ＹＮ

０ｔ。 假设

所有国家的潜在结果可以由式 （２） 所示的共同因子

模型确定：

ＹＮ
ｉｔ ＝αｉ＋ｂ′ｉ ｆｔ＋εｉｔ （２）

式中， αｉ 表示固定效应， ｆｔ 表示 Ｋ×１ 维随时间变化

的共同因子， ｂｉ 表示 Ｋ×１ 维随国家 ｉ 变化而不随时间

ｔ 变化的系数向量， εｉｔ 为均值为零的随机扰动项。
Ｈｓｉａｏ 等 （２０１２） ［２１］ 认为， 由于政治、 经济、 环境、
气候等宏观经济因素是长期存在的， ２００１ 年加入

ＷＴＯ 的国家 （中国） 与没有加入 ＷＴＯ 的国家在同

一时期均会受到影响， 实验组和对照组国家的财政政

策持久性会存在某种相关性。 如果数据的截面个体数

量和 时 间 跨 度 都 足 够 大， 可 以 利 用 Ｂａｉ 和 Ｎｇ
（２００２） ［２２］的方法估计共同因子， 但通常情况下数据

不满足该要求， 借鉴 Ｈｓｉａｏ 等 （２０１２） ［２１］ 的思想， 可

以利用 ４７ 个对照组国家的指标值 ＹＮ
ｉｔ代替 ｆｔ， 构建反

事实值ＹＮ
０ｔ
　︿
。 从而， 估计模型可以改写成式 （３）：

ＹＮ
０ｔ
　︿ ＝μ＋ ∑

ｍ

ｊ ＝ １
θ ｊＹＮ

ｊｔ ＋ｖｉｔ （３）

其中， ｔ＝ １， ２， …， Ｔ０； ｍ 为从对照组中选出用于

拟合中国财政政策持久性反事实状态的国家数量。 针

对 ｔ＝ １， ２， …， Ｔ０， 比较拟合结果与真实结果的差

异， 并以 ＡＩＣ 准则为筛选标准， 用筛选出的国家的

财政政策持久性估算ΔＹ０ｔ
　︿ ， 如式 （４） 所示：

ΔＹ０ｔ
　︿＝Ｙｌ

０ｔ－ＹＮ
０ｔ
　︿

（４）

其中， ｔ＝ Ｔ０ ＋１， …， Ｔ。 ΔＹ０ｔ
　︿ 即为中国加入 ＷＴＯ 这

一冲击对财政政策持久性的影响， 即本文所推断的因

果效应。
（二） 财政政策持久性测度

财政政策持久性是指同时期的财政政策对过去行

为的依赖 （Ａｆｏｎｓｏ 等， ２０１０［１３］）， 一般而言， 一国财

政政策的持久性越低， 表示该国财政政策根据实际需

要做出的反应越及时， 政策越灵活。 目前关于财政政

策持久性的衡量指标是缺失的， 需要进行测度。
已有文献较多使用常参数模型来测度财政政策持

久性指标， 如 Ｆａｔａｔｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００６） ［２０］ 使用 １９６３—
２０００ 年美国 ４８ 个州的年度数据， 利用多元回归模型

分别测算每个州的财政政策持久性指标； Ａｆｏｎｓｏ 等

（２０１０） ［１３］参考 Ｆａｔａｔｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００６） ［２０］的做法， 测

算了 １３２ 个国家的财政政策持久性指标； Ｕｍｏｈ 等

（２０１９） ［１６］使用与 Ａｆｏｎｓｏ 等 （２０１０） ［１３］ 相似的模型框

架， 利用 １４ 个西非国家和地区 １９８０—２０１６ 年间的数

据估计得到财政政策持久性指标。 然而， 众所周知，
各个国家的内外部环境和经济社会发展均会随时间而

不断变化， 因此财政政策的特征及其实施效果也会存

在时变特征， 使用常参数模型来测算财政政策持久性

无法体现这一时变特性。 基于此， 根据研究需要， 本

文使用状态空间模型对财政政策持久性进行测度， 具

体模型结构如式 （５） 所示：

ｌｎＳｉｔ ＝αｉｔ＋β１，ｉｔ ｌｎＧ ｉｔ＋β２，ｉｔ ｌｎＳｉ（ ｔ－１） ＋εｉｔ

βｉｔ ＝Ｈｉｔβｉ（ ｔ－１） ＋ｄｉｔ＋ｖｉｔ
Ｅ（εｉｔ）＝ ０； Ｅ（ｖｉｔ）＝ ０

ｖａｒ（εｉｔ）＝ Ｃ１；ｖａｒ（ｖｉｔ）＝ Ｃ２

ì

î

í

ï
ï
ï

ï
ïï

（５）

在式 （５） 中， 第一个方程为量测方程， 参考

Ｆａｔａｔｓ 和 Ｍｉｈｏｖ （２００６） ［２０］等权威文献对其进行设定。
在量测方程中， ｔ 代表年份， ｉ 代表国家。 Ｇ 为实际国

内生产总值， Ｓ 为实际财政支出占 ＧＤＰ 的比重。 β１，ｉｔ

和 β２，ｉｔ均有下标 ｔ， 表示这两个系数为时变系数。 β２，ｉｔ

为本文关心的参数或指标， 刻画了财政政策对过去行

为的依赖程度， 即财政政策持久性， 该值越小， 表示

财政政策对过去行为的依赖性越小， 说明财政政策越

能根据实际经济状况及时做出反应。 在状态空间模型

中， 通常假设时变参数随时间的变化遵循 ＡＲ （１）
过程， 如式 （５） 中第二个方程所示。 式 （５） 的第

二个方程为状态方程， 描述了量测方程中的系数 β１，ｉｔ

和 β２，ｉｔ随着时间变动的状态， 方程中的 βｉｔ、 βｉ（ ｔ－１）、
ｄｉｔ、 ｖｔ 均为向量， 对其展开可表示为式 （６）：

β１，ｉｔ ＝ｈ１，ｉβ１，ｉ（ｔ－１） ＋ｄ１，ｉ＋ｖ１，ｉｔ
β２，ｉｔ ＝ｈ２，ｉβ２，ｉ（ｔ－１） ＋ｄ２，ｉ＋ｖ２，ｉｔ （６）

本文采用卡尔曼滤波法对由量测方程和状态方程

构成的状态空间模型进行估计， 式 （５） 中的第三个

和第四个方程表示量测方程的随机干扰项 εｉｔ和状态

方程的随机干扰项 ｖｉｔ均服从均值为 ０、 方差为常数的

正态分布， 且随机干扰项之间相互独立。
借助状态空间模型分别测算出 ４８ 个国家的财政

政策持久性指标， 测算结果的描述性分析如图 ３ 所

示。 图 ３ 是区分发达国家和发展中国家 １９９３—２０１８
年间财政政策持久性均值的变化对比图， 其中实线和

６
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虚线分别表示发展中国家和发达国家财政政策持久性

的平均值。
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图 ３　 发达国家和发展中国家财政政策持久性的对比

由图 ３ 可以看出： 第一， 发达国家和发展中国家

的财政政策持久性特征呈现出一定差异， 发达国家的

财政政策持久性略低于发展中国家， 尤其在近些年

来， 这种差距变得更加明显。 Ｕｍｏｈ 等 （２０１９） ［１６］ 曾

指出， 发展中国家的财政政策通常更容易受到政治、
制度或地理因素等非经济变量的影响， 从而财政政策

会呈现出更大的持久性， 图 ３ 的结果证明了这一点。
第二， 近年来， 各国财政政策持久性有所提升， 呈现

出稳中有升的态势。
（三） 数据来源与说明

由于部分国家的数据存在大量缺失值， 根据研究

需要， 本文匹配了 １９９２—２０１８ 年不存在缺失的国家

数据， 共匹配了 ４８ 个国家。 本文所使用的 ４８ 个国家

的数据均来源于世界银行数据库、 国际货币基金组织

数据库、 透明国际数据库和国家统计局网站。 本文使

用的指标及计算方式如表 １ 所示。

表 １ 变量说明表

变量名称 指标含义 指标说明

ｂｅｔａ２ 财政政策持久性 由状态空间模型测算得到

ｌｎｇｏ 政府规模 政府消费性支出占 ＧＤＰ 的比重且取对数

ｌｎｏｐｅｎ 外贸依存度 进出口额占 ＧＤＰ 的比例

ｏｌｄ 老年抚养比
１５ 岁以下和 ６４ 岁以上人口与适龄劳动人口 （１５～６４ 岁） 之比。 反映社会养老负担程度， 而

提供社会养老保障是政府财政的重要职能

ｌｎａｒｅａｃａｐｖ 人口密度 地区年末人口数 （人） ／ 地区面积 （平方千米） 且取对数

ｆｉｓａｕｔｏｖ 财政自主程度 说明地区财政自主性， 由地方财政收入 ／ 地方财政支出得到

ｌｎｇｄｐｃａｐ 人均 ＧＤＰ 不变价美元， 取对数

ｉｎｆｄ 通胀率 按 ＧＤＰ 平减指数计算的通货膨胀率

ｃｏｒ 腐败指数 来自透明国际对各国政府腐败程度的打分

三、 实证分析与稳健性检验

本部分借鉴 Ｈｓｉａｏ 等 （２０１２） ［２１］ 采用回归合成

法， 利用中国和 ４７ 个国家的个体相关性， 将中国

２００１ 年加入 ＷＴＯ 作为准自然实验， 构造中国财政

政策持久性的反事实框架， 以此推断贸易开放对财

政政策持久性的因果效应， 并对其进行稳健性

检验。
（一） 实证结果分析

根据上述回归合成法的思想， 本部分使用对照组

中 ４７ 个国家的财政政策持久性来合成中国加入 ＷＴＯ
后财政政策持久性的反事实状态， 因为中国于 ２００１
年年底加入 ＷＴＯ， 故本文将政策发生时点设为 ２００２
年， 权重估计结果如表 ２ 所示。

表 ２ 权重估计结果

国家 牙买加 卢森堡 毛里求斯 常数项

权重 －０ ２４３∗∗∗ －０ １４９∗∗∗ ０ ２２９∗∗∗ １ ２２５∗∗∗

标准误 ０ ０１０ ０ ０１１ ０ ００７ ０ ０１０

调整 Ｒ２ ＝ ０ ９６　 　 　 　 Ｆ 统计量＝ ３０４ ２３１∗∗∗

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的显著性水平上显著，
下同。

表 ２ 所示的权重估计结果说明， 牙买加、 卢森堡

和毛里求斯三个国家组成了中国财政政策持久性反事

实状态的最优对照组， 且这三个国家的权重均在 １％
的显著性水平上显著， 调整 Ｒ２ 为 ０ ９６， Ｆ 统计量的

伴随概率 ｐ 值小于 ０ ００１， 说明模型的拟合效果很

好。 图 ４ 给出了中国加入 ＷＴＯ 之后财政政策持久性

的反事实情形。
７
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图 ４　 中国加入 ＷＴＯ 之后财政政策

持久性的反事实情形

在图 ４ 中， 实线表示真实的中国财政政策持久

性， 虚线表示根据回归合成法得到的财政政策持久性

的反事实拟合值。 从图 ４ 中可以看出， 在 ２００２ 年以

前， 真实的中国财政政策持久性与回归合成法拟合的

加权反事实状态的财政政策持久性高度重合， 即实线

和虚线在 ２００２ 年之前基本是重合的， 说明模型的拟

合效果很好。 从 ２００２ 年开始， 两条曲线发生了分离，
分离态势明显且持续扩大， 表明贸易开放能够显著影

响财政政策持久性。 另外， 从图 ４ 中两条线的位置可

以看出， 在加入 ＷＴＯ 后， 中国真实的财政政策持久

性小于回归合成法拟合的财政政策持久性反事实状

态， 说明加入 ＷＴＯ 这一冲击的因果效应为负， 即相

较于反事实状态， ２００１ 年年底加入 ＷＴＯ 这一冲击对

中国财政政策持久性存在显著的负向影响。
（二） 稳健性检验

上文回归合成法的实证结果表明， 贸易开放对财

政政策持久性有负向影响。 为了使实证结论更具说服

力， 本文将从三个方面进行稳健性检验。
１ 安慰剂检验。
上文研究结果表明， 加入 ＷＴＯ 对财政政策持久

性存在负向影响。 然而， 对于 ２００１ 年年底未加入

ＷＴＯ 的国家而言， 这一冲击不会对其财政政策持久

性产生负向影响， 否则， 上文的研究结论便值得怀

疑。 安慰剂检验的思路是， 依次将对照组的国家列为

假想的实验组， 即假设仅该国家在 ２００１ 年年底加入

ＷＴＯ， 而其余国家进入对照组， 然后使用回归合成

法估计贸易开放对该国财政政策持久性的因果效应，
即估计该国真实的财政政策持久性与合成的财政政策

持久性之差。 按照这一思路， 本文分别针对对照组

４７ 个国家进行安慰剂检验， 如果一部分原对照组国

家与中国有相似的表现， 则说明上文研究结论不稳

健。 具体检验步骤如下：

第一， 假设对照组的 ４７ 个国家①在同一时点与

实验组国家发生了同样的政策， 即在 ２００１ 年年底加

入 ＷＴＯ， 针对每一个对照组国家， 利用回归合成法

估计其最优对照组和权重。
第二， 计算中国和对照组的 ４７ 个国家财政政

策持久性的ΔＹｉｔ
　︿ ， 其中， ｉ ＝ ０， １， ２， …， ４７， ｔ ＝

１９９３， …， ２００２， …， ２０１８， 再 根 据 ΔＹｉｔ
　︿ ， 计 算

ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 统计量， 具体计算方式如式 （７） 所示：

ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ ＝
１
Ｔ０
∑
Ｔ０

ｔ ＝ １
Ｙｉｔ － ∑

ｍ

ｊ ＝ １
θ^ ｊＹ ｊｔ( )

２é

ë
êê

ù

û
úú

１
２

（７）

在式 （７） 中， ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 表示在财政政策持久

性指标方面第 ｉ 个国家最优对照组的总体拟合程度。

Ｙｉｔ －∑ｍ

ｊ ＝ １
θ^ ｊＹ ｊｔ 为第 ｉ 个国家在加入 ＷＴＯ 或发生 “类

似于加入 ＷＴＯ 的政策” 之前第 ｔ 年的拟合误差值。
该值越小， 第 ｉ 个国家的 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值越小， 说明在

加入 ＷＴＯ 之前， 回归合成法选出的最优对照组对第

ｉ 个国家的财政政策持久性的拟合效果越好。
第三， 计算中国和对照组的 ４７ 个国家财政政策

持久性的 ＲＭＳＰＥｐｏｓｔｉ 统计量， 具体如式 （８） 所示：

ＲＭＳＰＥｐｏｓｔｉ ＝
１

Ｔ － Ｔ０
∑

Ｔ

ｔ ＝ Ｔ０＋１
Ｙｉｔ － ∑

ｍ

ｊ ＝ １
θ^ ｊＹ ｊｔ( )

２é

ë
êê

ù

û
úú

１
２

（８）

式 （８） 能够衡量中国加入 ＷＴＯ 对财政政策持

久性的总体影响。 对于对照组的 ４７ 个国家而言， 式

（８） 衡量的是该国实施 “类似于加入 ＷＴＯ 的政策”
对该国财政政策持久性的总体影响。 其中， Ｙｉｔ －

∑ｍ

ｊ ＝ １
θ^ ｊＹ ｊｔ 为第 ｉ 个国家的财政政策持久性在加入

ＷＴＯ 或发生 “类似于加入 ＷＴＯ 的政策” 之后第 ｔ 年
的预测误差值。 每一年的该值越大， 则第 ｉ 个国家的

ＲＭＳＰＥｐｏｓｔｉ 值越大， 说明在政策发生之后， 即 ２００２
年之后， 加入 ＷＴＯ 或发生 “类似于加入 ＷＴＯ 的政

策” 对第 ｉ 个国家的财政政策持久性的影响越大。
第四， 测算所有样本国家 （包括中国在内的 ４８

个国家） 的财政政策持久性的 ｅｆｆ 统计量， 具体如式

（９） 所示：

ｅｆｆｉ ＝
ＲＭＳＰＥｐｏｓｔｉ
ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ

（９）

８
① 这些国家在 ２００１ 年并未发生加入 ＷＴＯ 或 “类似于加入 ＷＴＯ” 的行为或政策冲击。
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在式 （９） 中， ｅｆｆｉ 值越大， 说明第 ｉ 个国家加入

ＷＴＯ 对财政政策持久性的效应越明显。
第五， 根据获得的 ｅｆｆｉ 值， 以中国的 ｅｆｆｉ 值作为

标准， 筛选出 ｅｆｆｉ 值比中国大的对照组国家， 将这些

国家的 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值与中国的 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值进行对

比， ｅｆｆｉ 值比中国的 ｅｆｆｉ 值大， 且 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值小于

等于中国的 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值两倍的国家是 “显著性样

本”。 显著性样本数和总体样本数的比值即为加入

ＷＴＯ 对中国财政政策持久性效应的 “显著有效值”。
具体结果如表 ３ 所示。 ｅｆｆｉ 值超过中国的共有 ９ 个国

家， 在这 ９ 个国家中 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值小于或等于中国的

ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值两倍的样本国家仅有哥斯达黎加， 因此

“显著性样本” 总共有 ２ 个， 即中国加入 ＷＴＯ 对中

国财政政策持久性效应的 “显著有效值” 为 ０ ０４２，
小于 ０ ０５， 即在 ５％的显著性水平上显著， 从而可以

认为上文结论是稳健的。

表 ３ 安慰剂检验结果 （ｅｆｆｉ 值超过中国的国家）

样本国家 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ ＲＭＳＰＥｐｏｓｔｉ ｅｆｆｉ

以色列 ０ ００６ ３ ０ ７１２ ６ １１２ ５２２ ７

德国 ０ ００８ ０ ０ ４１３ ０ １０４ ４６６ ８

哥斯达黎加 ０ ００３ ４ ０ ３１８ ０ ９２ ７７１ １

丹麦 ０ ０１５ ９ １ ３４９ ９ ８４ ７４４ ２

葡萄牙 ０ ００８ ８ ０ ２７７ １ ５８ ２０４ ７

芬兰 ０ ００７ １ ０ ４０７ ６ ５７ ７９６ ６

牙买加 ０ ００９ ４ ０ ４８９ ０ ５１ ８１０ ２

秘鲁 ０ ００６ ４ ０ ３１８ ７ ４９ ７６３ ８

伯利兹 ０ ０１６ ４ ０ ６４１ ９ ３９ １５２ ７

中国 ０ ００３ １ ０ １２０ ６ ３８ ６９０ ６

显著性样本数 ２

总体样本数 ４８

显著有效值 ０ ０４２

为了更加准确反映加入 ＷＴＯ 对财政政策持久性影

响的有效性或可信性， 本文绘制各国 １９９３—２０１８ 年财

政政策持久性 “拟合误差值” 或 “预测误差值”。 由

于本文分析了 ４７ 个对照组国家的财政政策持久性数

据， 为了便于展示， 选取 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值小于等于中国

的 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 值 ３ 倍的国家。 由于 ＲＭＳＰＥｐｒｅｉ 越小说

明拟合得越好， 因此被选取的这些国家是拟合效果较

好的国家。 总共选取了 １４ 个对照组国家， 绘制这 １４
个国家和中国的财政政策持久性的 “拟合误差值”

或 “预测误差值”， 如图 ５ 所示。
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图 ５　 中国与对照组国家的财政政策

持久性的拟合误差分布

在图 ５ 中， 粗黑线表示中国的财政政策持久性的

“拟合误差值” 或 “预测误差值”， 虚线表示对照组

的 １４ 个国家的财政政策持久性的 “拟合误差值” 或

“预测误差值”， 政策发生时点为 ２００２ 年， 用纵向虚

线标出。 从图中可以看出， 在中国加入 ＷＴＯ 之前，
也就是 ２００２ 年之前， 中国和对照组国家的 “拟合误

差值” 分布状况差别并不大， 但在中国加入 ＷＴＯ 之

后， 即 ２００２ 年之后， 中国与对照组国家的 “预测误

差值” 差距开始加大， ２００２ 年后中国的财政政策持

久性的 “拟合误差线” 位于绝大部分对照组国家的

下面。 这充分表明， 本文的分析结论是稳健的， 加入

ＷＴＯ 对中国财政政策持久性的因果效应为负， 即贸

易开放对财政政策持久性存在负向影响。
２ 基于时间检验。
回归合成法的结果显示， 加入 ＷＴＯ 使得中国的

财政政策持久性出现下降。 然而， 中国财政政策持久

性的这一下降现象是由加入 ＷＴＯ 导致的还是存在其

他未知或不可观测因素的影响？ 为了验证这一点， 进

一步增加研究结论的稳健性， 借鉴王立勇和王申令

（２０１９） ［２３］的做法， 本文接下来进行基于时间的稳健

性检验， 以排除其他未知或不可观测因素的影响。 具

体做法是： 将中国加入 ＷＴＯ 的年份改设为 ２００１ 年之

前的某一年， 因为在这一 “虚假” 的年份中， 中国

并没有加入 ＷＴＯ， 即加入 ＷＴＯ 的准自然实验并未发

生， 则使用回归合成法进行拟合估计时， 模型结果不

应显示中国财政政策持久性在该虚假年份发生明显负

向变化， 若确实如此， 则表明上文回归合成法的分析

结论是可信的， 否则， 则说明可能存在其他因素影响

财政政策持久性， 从而降低了模型结果的可信度。 具

体地， 本文假设中国加入 ＷＴＯ 的时间提前到 ２００１ 年

９
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之前的某一年， 将该年作为政策处理时点， 应用回归

合成法重新进行拟合和估计， 将该假想政策的处理效

应与中国真实加入 ＷＴＯ 的政策处理结果进行比较，
以此来进行稳健性检验。

本文选取了 １９９９ 年和 ２０００ 年作为假想的政策干

预时点， 即假设中国加入 ＷＴＯ 的时间发生在 １９９９ 年

或 ２０００ 年， 并根据这两个假想年份分别构造中国加

入 ＷＴＯ 的反事实框架， 分析加入 ＷＴＯ 冲击对中国

财政政策持久性的影响。 图 ６ 给出了估计结果。
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图 ６　 基于时间检验结果

黑色实线表示 ２００１ 年加入 ＷＴＯ 对中国财政政策

持久性的影响， 两条灰色虚线表示在两个假想年份加

入 ＷＴＯ 对中国财政政策持久性的影响。 从图 ６ 可以看

出， 两条灰色虚线并没有在 １９９９ 年和 ２０００ 年发生明

显的变动， 依旧围绕零线上下浮动， 直到 ２００２ 年， 三

条曲线几乎同时出现明显的下降。 这充分说明， 将中

国加入 ＷＴＯ 的时点设置为 １９９９ 年和 ２０００ 年， 处理效

应并不显著， 上文回归合成法的结论是稳健的， 即加

入ＷＴＯ 确实会对中国的财政政策持久性产生负向冲击。
３ 变换对照组检验。
根据 Ａｂａｄｉｅ 等 （２０１２） ［２４］ 的观点， 非最优对照

组内的国家溢出效应可以忽略不计， 因此本文只关心

回归合成法筛选的最优对照组中的国家。 本部分将通

过检验上文模型结论对回归合成法筛选出的最优对照

组国家的敏感度来证明上文结论的稳健性。 主要做法

如下： 首先， 从对照组的全部 ４７ 个国家中依次剔除

合成控制法筛选的最优对照组国家中的一个。 然后，
用剩余的 ４６ 个国家组成新的对照组， 重新借助回归

合成法在这 ４６ 个国家中筛选合成中国财政政策持久

性的最优对照组。 最后， 比较三次合成的结果与真实

结果以得到变换对照组检验的稳健性检验结果。
图 ７ 显示了减少一个最优对照组国家后， 加入

ＷＴＯ 对财政政策持久性影响的检验结果， 其中， 黑

色实线表示不剔除最优对照组国家的因果效应， 灰色

虚线表示剔除一个最优对照组国家的因果效应。
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图 ７　 变换对照组的检验结果

从图 ７ 可以看出， 在政策处理时点前， 即中国加

入 ＷＴＯ 前， 虽然从对照组中剔除一个最优对照组国

家得到的 “拟合误差” 与用全部对照组国家进行合

成得到的 “拟合误差” 均围绕零线上下浮动， 但用

剔除一个最优对照组国家进行合成得到的财政政策持

久性的 “拟合误差” 明显比用全部对照组国家进行

合成的更大， 表明使用所有对照组国家合成中国加入

ＷＴＯ 的反事实框架的拟合效果更好。 在政策处理时

点后， 即中国加入 ＷＴＯ 后， 不论是否剔除最优对照

组国家， 通过回归合成法拟合的财政政策持久性均明

显下降， 虽然剔除部分最优对照组国家的处理效应比

真实处理效应的波动更大， 但没有出现较大差距， 由

此可以认为上文研究结论具有稳健性。

四、 影响机制分析

上文借鉴 Ｈｓｉａｏ 等 （２０１２） ［２１］ 的反事实分析方

法， 拟合了中国加入 ＷＴＯ 之后财政政策持久性的反

事实状态， 分析了加入 ＷＴＯ 对财政政策持久性的因

果效应， 研究结果表明贸易开放对财政政策持久性存

在显著的负向影响。 接下来， 本文将具体讨论贸易开

放是如何影响财政政策持久性的， 即贸易开放对财政

政策持久性影响的内在机制。
（一） 理论机制

根据经济行为分析结果， 并借鉴已有文献和相关

经济理论， 本文认为， 政府规模是贸易开放对财政政

策持久性施加影响的内在机制， 即贸易开放度的提

高， 能够扩大政府规模， 而政府规模与财政政策特征

存在紧密联系， 政府规模的提高倾向于降低财政政策

持久性。 具体而言：
目前， 已有许多文献研究贸易开放与政府规模之

间的关系， 总体来看， 主要观点集中在两个方面： 一

方面， 贸易开放会对政府规模产生正向影响， 该影响

来自贸易开放的 “补偿效应”， 即经济全球化进程伴

０１
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随而来的风险和社会进步， 会导致劳动力有更高的生

活需求和保障需求， 政府为了满足劳动力增加的需

求， 会产生更多支出， 从而使得政府规模变大， 即贸

易开放度的提高扩大了政府规模； 另一方面， 贸易开

放会对政府规模产生负向影响， 该影响来自贸易开放

的 “效率效应”， 即贸易开放的过程会伴随着产品的

国际竞争， 关税和贸易壁垒等因素会导致政府减少公

共支出， 从而产生抑制政府进一步扩张的效果。 在已

有文献中， 更多文献认为贸易开放会提高政府规模。
此类文献最早可追溯到 Ｃａｍｅｒｏｎ （１９７８） ［２５］， 其认为

贸易开放会提高政府支出， 从而提高政府规模。
Ｒｏｄｒｉｋ （１９９８） ［２６］分析了贸易开放度与政府规模之间

的关系后认为， 贸易开放给本国劳动力市场带来了更

大的不稳定性， 使得政府不得不采取财政手段， 通过

提供更多的社会保障来稳定劳动力市场环境， 从而导

致政府规模的扩张。 Ｍｉｌｂｅｒｇ 和 Ｈｏｕｓｔｏｎ （２００５） ［２７］ 提

出， 贸易全球化的发展极大促进了工业发展， 由于存

在价格优势， 国际上更廉价的低技能劳动者对发达资

本主义国家的相同劳动力形成严重挤压， 由此产生大

量失业劳动力， 从而需要国家财政的大力扶持， 造成

了 １９６７—１９９０ 年工业化国家的政府预算赤字增大现

象。 Ｋｉｍａｋｏｖａ （２００９） ［２８］、 Ｋｎｅｌｌｅｒ （２００７） ［２９］、 高凌

云和毛日昇 （２０１１） ［３０］、 郭月梅和孙立群 （２００９） ［３１］、
毛捷等 （２０１５） ［７］等均支持了补偿性假说， 即贸易开

放度 的 提 高 倾 向 于 增 加 政 府 规 模。 王 立 勇 等

（２０２１） ［１１］同样支持了补偿性假说， 即认为贸易开放

会通过补偿效应提高政府规模。 与此同时， 他们还提

出贸易开放影响政府规模的 “中介效应”， 即贸易开

放会通过影响国家规模来影响该国的政府规模， 随着

贸易开放的提高， 国家规模会变小， 从而使得政府规

模变大。 梅冬州和龚六堂 （２０１２） ［６］ 指出， 中国贸易

开放程度的提高会带来较大的外部风险， 引致政府干

预经济的程度上升， 从而提高了政府规模。
根据已有理论和文献， 并结合经济行为分析， 本

文认为政府规模对财政政策持久性存在负向影响， 主

要原因在于： 第一， 政府规模和财政自动稳定器存在

紧密关联， 随着政府规模的提高， 财政的自动稳定器

功能得以加强， 政府规模的提高会通过发挥财政自动

稳定器的逆周期调节功效使得财政政策整体呈现出逆

周期特征 （Ｗｏｏ， ２００９［３２］、 ２０１１［９］ ）， 这在一定程度

上会使得财政政策持久性下降。 第二， 政府规模的上

升会对宏观经济波动产生影响， 即政府规模的上升会

通过政府规模的宏观经济稳定功能和货币政策调控、
金融发展水平的改善减缓经济波动 （Ｆáｔａｓ 和 Ｍｉｈｏｖ，
２００３［３３］； Ｄｅｂｒｕｎ 等， ２００８［３４］）， 降低经济不确定性，
有利于促进经济发展， 从而使得积极有为的财政支出

力度放缓或出现政策转向， 降低财政政策持久性。 第

三， 政府规模的上升， 有利于提高财政政策逆周期调

节的效率， 提高了财政政策调控的有效性， 从而有利

于降低财政政策持久性。
由此可见， 政府规模是贸易开放影响财政政策持

久性的内在机制， 即贸易开放度的提高会使得政府规

模扩大， 而政府规模的扩大会降低财政政策持久性。
接下来， 本文将对这一影响机制进行验证。

（二） 模型框架

为了验证这一理论机制， 本部分采用已有文献常

用的中介效应分析框架， 具体模型设定如式 （１０）
所示：

ｂｅｔａ２ｉｔ ＝μｉ＋θｔ＋ａ·ｌｎｏｐｅｎｉｔ＋γ１Ｗｉｔ＋ε１ｉｔ

ｌｎｇｏｉｔ ＝μｉ＋θｔ＋ｂ·ｌｎｏｐｅｎｉｔ＋γ２Ｗｉｔ＋ε２ｉｔ

ｂｅｔａ２ｉｔ ＝μｉ＋θｔ＋ａ∗·ｌｎｏｐｅｎｉｔ＋ｃ·ｌｎｇｏｉｔ＋γ３Ｗｉｔ＋ε３ｉｔ

ì

î

í

ï
ï

ï
ï

（１０）

需要说明的是， 为了尽可能解决遗漏变量偏差带

来的内生性问题， 笔者在以上模型中加入了控制变

量， 用 Ｗｉｔ表示， 各个变量的具体含义见表 １； ｂｅｔａ２ｉｔ

为 ４８ 个国家 １９９２—２０１８ 年的财政政策持久性； ｌｎｏｐｅｎｉｔ

为各个国家的贸易开放度； ｌｎｇｏｉｔ为各个国家的政府

规模； ａ 为贸易开放对财政政策持久性的总效应； ｂ
表示贸易开放度对政府规模的影响； ａ∗表示在控制

政府规模变量后， 贸易开放对财政政策持久性的直接

影响。
（三） 实证结果

表 ４ 给出了式 （１０） 所示模型的参数估计结果。
根据式 （１０） 的参数估计结果可以看出， 贸易开放

对财政政策持久性的总效应估计值为－０ ０８６， 在 ５％
的显著性水平上显著， 说明贸易开放对财政政策持久

性存在显著的负向影响， 与上文研究结论一致。 贸易

开放对政府规模的影响为 ０ ０５９， 在 ５％的显著性水

平上显著， 说明贸易开放对政府规模存在显著影响，
即随着贸易开放程度的提高， 政府规模倾向于变大。
表 ４ 最后一行估计结果显示， 在控制了政府规模这一

变量后， 贸易开放度对财政政策持久性的直接效应为

－０ ０６８， 且在 １０％的显著性水平上显著， 与第一行

１１



·财政税收· 　 ２０２２ 年第 ８ 期

估计结果相比较后不难发现， 在模型中控制了政府规

模后， 贸易开放度对财政政策持久性的效应变小且显

著性降低， 说明存在部分中介效应， 即贸易开放的确

会通过政府规模这一渠道影响财政政策持久性。

表 ４ 　 贸易开放对财政政策持久性的影响机制检验结果

系数 估计值 标准差 Ｐ 值

ａ 　 －０ ０８６ ０ ０４１ ０ ０３５∗∗

ｂ　 ０ ０５９ ０ ０２８ ０ ０４０∗∗

ｃ　 －０ ２９９ ０ ０５５ ０ ０００∗∗∗

ａ∗ －０ ０６８ ０ ０４０ ０ ０８８∗

综上所述， 贸易开放影响财政政策持久性的内在

机制是： 贸易开放会通过 “中介效应” 和 “补偿效

应” 渠道提高政府规模。 由于政府规模与财政自动

稳定器功能之间的紧密联系， 一国政府规模的扩大，
会使得财政的自动稳定器功能得以加强， 通过发挥财

政自动稳定器功能的逆周期性， 提高财政政策整体的

逆周期性和财政政策逆周期调节效率， 从而使得财政

政策持久性下降。 与此同时， 一国政府规模的扩大，
有利于降低或减缓宏观经济波动， 降低经济不确定

性， 使积极有为的财政支出力度放缓或出现政策转

向， 降低财政政策持久性。 换言之， 政府规模是贸易

开放影响财政政策持久性的中介变量和渠道。

五、 结论与政策建议

财政政策持久性与财政政策周期性、 财政政策波

动性是被理论界和实务界长期关注的三大政策特征，
财政政策持久性是否会受贸易开放的影响以及存在何

种影响， 是本文拟解决的问题。 针对这一问题的研

究， 不仅有利于新发展格局下财政政策选择和制定，
而且有利于科学评价财政政策效果。 基于此， 本文借

助状态空间模型测度了 ４８ 个国家的财政政策持久性，
并以中国加入 ＷＴＯ 作为准自然实验， 利用回归合成

法推断贸易开放对财政政策持久性的因果效应， 并从

理论和实证两方面分析贸易开放影响财政政策持久性

的内在机制。 经过分析， 得到以下基本结论： 第一，
发达国家和发展中国家的财政政策持久性特征呈现出

一定差异， 发达国家的财政政策持久性略低于发展中

国家， 尤其在近些年来， 这种差距变得更加明显。 近

年来， 各国财政政策持久性有所提升， 呈现出稳中有

升的状态。 第二， 贸易开放对财政政策持久性产生显

著的负向影响， 即随着一国贸易开放度的提升， 其财

政政策持久性倾向于降低。 第三， 贸易开放度会通过

“中介效应” 和 “补偿效应” 渠道提高一国的政府规

模。 换言之， 贸易开放会通过补偿效应提高政府规

模。 与此同时， 贸易开放还会通过 “中介效应” 影

响政府规模， 即贸易开放会通过影响国家规模来影响

该国的政府规模， 随着贸易开放的提高， 国家规模会

变小， 从而使得政府规模变大。 第四， 一国政府规模

的扩大， 会使得财政的自动稳定器功能得以加强， 通

过发挥财政自动稳定器功能的逆周期性， 提高财政政

策整体的逆周期性和财政政策逆周期调节效率， 从而

使得财政持久性下降。 与此同时， 一国政府规模的扩

大， 有利于降低或减缓宏观经济波动， 降低经济不确

定性， 使积极有为的财政支出力度放缓或出现政策转

向， 降低财政政策持久性。 第五， 贸易开放影响财政

政策持久性的内在机制是： 贸易开放会通过 “中介

效应” 和 “补偿效应” 渠道提高政府规模， 从而有

利于降低一国的财政政策持久性。
根据以上结论， 本文认为： 第一， 应立足新发展

阶段， 大力推动更高水平、 更高层次的对外开放， 大

力推动制度型开放， 主动对标高标准国际经贸规则，
打造对外资更具吸引力的营商环境， 高质量共建

“一带一路”， 深化多双边经贸合作， 拓展对外经贸

合作新空间， 适度降低财政政策持久性， 提高财政政

策的灵活性、 针对性和有效性。 第二， 应继续深化财

税体制改革， 加快建立现代财政制度， 在致力于实现

中长期目标的前提下， 在做好宏观调控跨周期设计和

调节的同时， 发挥政策的逆周期调节功效， 不能因为

一味强调政策的稳定性和持续性而放弃政策的灵活

性， 应以规则为基础兼顾灵活性， 达到相机抉择和规

则的融合及协同， 以规则式调控增进宏观调控的稳定

性和连续性， 以相机抉择式调控进行逆周期调节， 应

对外部冲击， 保证经济位于合理区间。 特别是面对当

前的疫情冲击， 应加强政策逆周期调节力度。 第三，
面对疫情冲击， 财政政策一直保持较强的支出力度，
财政赤字高居不下， 在减税降费力度不减和经济下滑

压力不断增大的现实背景下， 应重视财政风险和债务

风险， 特别是地方政府的财政风险， 重视财政风险、
金融风险和经济风险之间传染的复杂性， 防范系统性

风险的发生。 第四， 随着高水平对外开放的不断推

进， 应重视财政政策制定的双向国际溢出效应和传染

效应， 应主动参与国际政策协调与政策沟通， 积极捍

卫国家经济主权， 提升应对大变局的能力。
２１
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［摘　 要］ 党的十九届六中全会 《决议》 明确提出， 要 “坚持以人民为中心， 着力扩大中等收入

群体的规模”。 增值税作为我国占比最大的税种， 对促进社会分工， 调节收入分配， 提高劳动效率等

方面起着关键作用。 近年来， 我国几次下调了增值税率为企业减负增效， 助力企业健康发展， 但目前

界内关于增值税对收入分配效应的研究相对薄弱， 对增值税有效税率变动调节企业劳动收入份额的研

究更为少见。 因此， 在现行增值税政策下， 増值税有效税率变动对企业税收负担及初次收入分配效应

的影响值得进一步探究。 笔者通过构建数理模型分析得出增值税有效税率是决定劳动收入份额的重要

因素， 并利用 ２０１４—２０２０ 年全行业上市公司数据， 采用固定效应模型， 研究发现增值税有效税率降

低 １％， 企业劳动收入份额上升 ０ ３６７％， 这种提升效应在不同类型企业中存在异质性， 这为降低增

值税率从而提高劳动者的收入提供了新证据， 为缩小收入分配差距推进共同富裕， 也为减税降费的进

一步实施提供新思路。
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ｍｏｄｅｌ， ｔｈｅ ｓｔｕｄｙ ｆｉｎｄｓ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ＶＡＴ ｒａｔｅ ｉｓ ｒｅｄｕｃｅｄ ｂｙ １％， ａｎｄ ｔｈｅ ｓｈａｒｅ ｏｆ ｌａｂｏｒ ｉｎｃｏｍｅ ｏｆ
ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｉｓ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｏｆ ０ ３６７％  Ｔｈｉｓ ｋｉｎｄ ｏｆ ｐｒｏｍｏｔｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔ ｉｓ ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｏｕｓ ａｍｏｎｇ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｔｙｐｅｓ ｏｆ
ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ， ｗｈｉｃｈ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｎｅｗ ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｏｒ ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｔｈｅ ｖａｌｕｅ⁃ａｄｄｅｄ ｔａｘ ｒａｔｅ ｔｏ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｔｈｅ ｉｎｃｏｍｅ ｏｆ
ｌａｂｏｒｅｒｓ， ｆｏｒ ｎａｒｒｏｗｉｎｇ ｔｈｅ ｉｎｃｏｍｅ ｄｉｓｔｒｉｂｕｔｉｏｎ ｇａｐ ａｎｄ ｐｒｏｍｏｔｉｎｇ ｃｏｍｍｏｎ ｐｒｏｓｐｅｒｉｔｙ， ａｎｄ ｆｏｒ ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｔａｘｅｓ
ａｎｄ ｆｅｅｓ Ｔｈｉｓ ｓｔｕｄｙ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｎｅｗ ｉｄｅａｓ ｆｏｒ ｆｕｒｔｈｅｒ ｉｍｐｌｅｍｅｎｔａｔｉｏｎ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： ＶＡＴ ｒｅｄｕｃｔｉｏｎ　 ＶＡＴ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ｒａｔｅ　 Ｌａｂｏｒ ｓｈａｒｅ　 Ｃｏｍｍｏｎ ｐｒｏｓｐｅｒｉｔｙ
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一、 引言

要素收入分配是我国经济发展中的一个重要命

题， 劳动收入份额深刻影响着收入分配和经济发展结

构。 党的十九届五中全会把全体人民的共同富裕进展

作为 ２０３５ 年远景目标， 共同富裕意味着财富的创造

与分配的良性循环， 而最终的收入分配格局很大程度

上取决于初次分配， 如果国民收入中的很大一部分由

全体劳动人民共享， 最终的社会收入分配就会趋于公

平。 当前， 我国全面改革进入深水期， 我国经济面临

的国内国际环境更加复杂， 经济下行压力增大。 为此

政府采取多种宏观政策来应对经济挑战， 深入推进供

给侧结构性改革， 其中关键一环就是减轻各类企业的

税费负担， 为企业释放红利， 助力经济的高质量发

展。 我国曾多次下调法定增值税率， 与此同时， 企业

的增值税有效税率也随之下降， 增值税有效税率变动

一定程度上影响着市场经济下的公平与效率， 那么从

“公平” 角度而言增值税有效税率和劳动收入份额之

间存在怎样一种关系呢？ 在不同类型的企业中存在差

异吗？ 基于 ２０１４—２０２０ 年上市企业的数据分析表明

企业增值税有效税率自 ２０１６ 年起逐步下降， 而企业

的劳动收入份额相反却表现出上升趋势 （如图 １ 所

示）。 本文通过定性定量研究找到对这些问题的答

案， 厘清了增值税有效税率与初次收入分配的关系，
有利于在结构性减税中精准调控， 为实现共同富裕提

供新的视角， 也为减税降费的进一步实施提供新

思路。
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图 １　 劳动收入份额与增值税有效税率趋势图

本文的主要贡献在于： （１） 量化研究了增值税

有效税率与劳动收入份额之间的关系， 丰富了劳动收

入份额微观因素研究， 也拓展了降低增值税率经济效

应的研究视角。 （２） 构建了增值税有效税率决定劳动

收入份额的数理模型， 揭示了企业增值税负产生分配

效应的机理， 拓展了劳动收入份额决定模型。 （３） 从

微观数据入手， 发现了降低增值税有效税率可以提高

劳动收入份额， 为我国进一步结构性减税的精准调控

提供微观实践思路。

二、 文献综述

本文研究的主题与两类文献密切相关， 第一类是

减税带来的经济效应的相关研究， 第二类是关于企业

劳动收入份额决定因素的相关研究。
有关 “减税降费” 产生的经济效应的相关研究

文献大致分为三类： 减税降费的总体政策评价、 减税

的经济效应评价、 降低社会保险缴费的宏观和微观效

应。 总体来看， 已有文献表明减税降费可以提高企业

全要素生产率， 减少企业退出市场的概率 （田磊和

陆雪琴， ２０２１［１］ ）， 同时可以吸引更多企业进入市

场， 提高实际工资等 （ Ｓｅｄｌａｃｅｋ 和 Ｓｔｅｒｋ， ２０１９［２］ ）。
社会层面上， 也有研究表明长期实施减税降费会促进

高质量就业 （王智烜等， ２０１８［３］ ）。 刘乐淋和杨毅柏

（２０２１） ［４］将宏观税负引入熊彼特增长框架， 理论模

型表明宏观税负与经济增长之间存在倒 Ｕ 型关系，
进一步表明 ２０１８ 年的减税降费政策的实施正合时宜，
然而多年持续性减税降费带来的财政可持续风险必须

加以防范 （张斌， ２０１９［５］ ）， 同时要警惕地方债等风

险问题 （尹李峰等， ２０２１［６］ ）。 从减税的角度来看，
２０１６ 年全面 “营改增” 以来， 有关其经济效应的讨

论层出不穷， 企业层面上主要是围绕 “营改增” 对

于公司的税负 （曹越和李晶， ２０１６［７］； 童锦治等，
２０１５［８］）、 研发投入 （邹洋等， ２０１９［９］； 佘镜怀等，
２０１９［１０］）、 企业劳动收入份额 （苏梽芳等， ２０２１［１１］ ）、
盈利能力和专业化分工 （刘建民等， ２０１７［１２］ ） 以及

企业价值 （曹平和王桂军， ２０１９［１３］； 钱晓东， ２０１８［１４］）
等方面的讨论。 而宏观层面 “营改增” 作为结构性

减税的关键一步对宏观经济、 消费性财富和收入分配

格局等方面产生重要影响 （孙正和张志超， ２０１５［１５］；
石中和和娄峰， ２０１５［１６］）， 邓晓兰等 （２０２１） ［１７］ 研究

表明 “营改增” 显著提高地方财政可持续性， 并且

可以在后期发力。 但是其累退性一定程度上抵消了分

配的正效应 （汪昊， ２０１６［１８］ ）。 ２０１７—２０１９ 年我国

三次调整增值税率， 成为 “营改增” 后税制优化的

重点调整方向， 由于实施时间短， 目前关于增值税率

下调的相关研究不足。 已有文献重点关注制造业领

域， 如杨智峰和李秀珍 （２０２１） ［１９］基于隐性增值税再
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减税的角度实证分析了不同地区增值税变动与产业升

级的相关关系， 蒋为 （２０１６） ［２０］ 则利用 ２００４ 年东北

地区增值税转型改革研究了增值税有效税率对于资源

配置的影响， 然而由于我国制造业增值税负粘性特征

使得企业税负痛感较重 （余新创， ２０２０［２１］）。 也有少

量文献研究了增值税率下调对于企业投资的影响

（肖春明， ２０２１［２２］ ） 和收入再分配效应 （田志伟和

王钰， ２０２２［２３］）， 但缺乏对于全行业的分析。
有关劳动收入份额变动及其影响因素的文献相当

丰富。 就影响因素来说现有研究主要集中在要素替代

（陈登科和陈诗一， ２０１８［２４］； Ｋａｒａｂａｒｂｏｕｎｉｓ 和 Ｎｅｉｍａｎ，
２０１３［２５］； Ｂａｒｋａｉ， ２０２０［２６］； Ａｌｖａｒｅｚ⁃Ｃｕａｄｒａｄｏ 等，
２０１８［２７］）、 融资约束 （阎曼华和刘婷婷， ２０１３［２８］；
罗长远和陈琳， ２０１２［２９］）、 产业结构 （郭凯明， ２０１９［３０］；
郭小年和邵宜航， ２０２１［３１］）、 劳资谈判力量 （魏下海

等， ２０１３［３２］） 和对外开放程度 （余淼杰和梁中华，
２０１４［３３］； Ｂöｃｋｅｒｍａｎ 和 Ｍａｌｉｒａｎｔａ， ２０１２［３４］ ） 等。 国

外有很多学者分析了本国劳动收入份额下降的原因。
例如： Ｅｌｓｂｙ 等 （２０１３） ［３５］ 认为离岸外包是美国劳动

占比下降的驱动因素； Ｋｅｈｒｉｇ 和 Ｖｉｎｃｅｎｔ （２０２１） ［３６］

基于美国制造业机密数据， 认为只有需求因素能够解

释美 国 制 造 业 劳 动 占 比 下 降； Ｋａｙｍａｋ 和 Ｓｃｈｏｔｔ
（２０１８） ［３７］利用 ＯＥＣＤ 数据发现企业税率降低导致劳

动收入份额下降。 就中国的实际国情来说， 一些学者

构建了更贴近中国现实的理论框架。 例如： 白重恩等

（２００８） ［３８］在 ＣＥＳ 函数的基础上建立了一个劳动收入

份额决定模型， 综合分析了市场扭曲、 技术、 替代弹

性和 垄 断 竞 争 对 于 要 素 份 额 的 影 响； 伍 山 林

（２０１１） ［３９］更进一步在微观决定模型中引入了税收要

素， 该框架的进步之处在于异质性分析和考虑了税收

因素， 但没有进一步的实证分析来支撑。 综上可以看

出， 学者们在构建劳动收入份额决定模型时较少考虑

到税收负担的问题， 仅杜鹏程等 （２０２１） ［４０］在企业利

润最大化的条件下研究了税收征管对于劳动收入份额

的作用。 类似地， Ｌｉ 等 （２０２１） ［４１］ 研究了特定类型

企业所得税率下降的劳动收入份配情况， 与本文研究

相近的是申广军等 （２０１８） ［４２］研究了增值税转型对于

劳动收入份额的影响， 但是文章缺少了理论分析。
综上所述， 现有文献在研究劳动收入份额时一方

面忽视了制度安排对于劳动收入份额的影响研究， 由

此自变量缺乏严格外生从而导致结果有偏； 另一方面

较少考虑到税收问题， 特别是增值税负。 在减税降费

的经济效应分析中， 往往聚焦于税收优惠和企业所得

税负的相关问题， 缺乏对于降低增值税率的分配效应

的研究。 较多学者关注增值税法定税率的高低， 而忽

略了增值税有效税率的比较。 增值税有效税率的高低

不仅取决于法定税率， 还取决于抵扣过程， 由于存在

非单一税率、 出口退税、 税收遵从等因素的影响， 企

业之间的增值税有效税率存在较大差异， 增值税有效

税率差异会造成资源误置， 从而造成行业生产效率损

失。 本文将两个方面结合， 以 ２０１８ 年降低增值税率

为外生政策冲击， 从定性和实证上考察了降低增值税

率对于劳动收入份额的影响及传导机制。

三、 理论模型构建与研究假说

为了明确增值税率是如何影响企业劳动收入份

额， 我们从生产函数开始， 基于新古典分析框架对增

值税率影响劳动收入份额展开理论推演。 在生产函数

的选择上， 由于 ＣＤ 函数的隐含假设在中国实际经济

发展中不能满足 （郝枫和盛卫燕， ２０１４［４３］ ）； ＶＥＳ
生产函数假设过于强硬， 难以横向比较 （郝枫和盛

卫燕， ２０１４［４３］）； 应用较为广泛的 Ｔｒａｎｓｌｏｇ 生产函数

形式复杂， 不利于简洁分析， 因此本文选择 ＣＥＳ 函

数为分析基础。
假设某个具有代表性的企业 ｉ 运用资本 Ｋ 和劳动

Ｌ 两种要素进行生产， 产出函数为 ＣＥＳ 形式：

Ｙｉ ＝［ａ（ＡｉＫ ｉ）
ε－１
ε ＋ｂ（Ｂ ｉＬｉ）

ε－１
ε ］

ε
ε－１ （１）

其中， Ａｉ 和 Ｂｉ 分别表示资本和劳动的技术水平， ａ、 ｂ
分别代表资本和劳动两种要素的分配参数 （ａ＋ｂ ＝ １），
ε 代表资本劳动间的替代弹性 （ε＞０）。

假设微观企业只生产一种产品， 产品的价格为

ｐｉ， 企业的工资率为 ｗ ｉ、 资本租金率为 ｒｉ， 三者皆外

生给定。 企业利润函数的一般形式为：

∏ ｉ
＝ ｐｉｙｉ－Ｋ ｉｒｉ－ｗ ｉＬｉ （２）

企业在理想的生产可能性曲线上的利润函数为：

∏ ｉ０
＝ ｐｉ０ｙｉ０－Ｋ ｉ０ｒｉ０－ｗ ｉ０Ｌｉ０ （３）

在实际情况中， 由于市场不完善导致生产要素市

场价格与机会成本产生偏差， 即为要素市场扭曲

（Ｃｈａｃｈｏｌｉａｄｅｓ， １９７８［４４］）， 扭曲效应会影响企业对于

要素的选择决策。 白重恩等 （２００８） ［３８］通过假设经济

性质不同的企业在经营目标上存在差异， 在企业最大
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化目标函数中引入以规模偏向加利润偏向的混合均衡

条件， 使得扭曲因素 （由于各种外部因素， 企业并

非完全追求利润最大化） 进入决定方程。 杜玖月

（２０１６） ［４５］认为要素扭曲的来源和具体表现非常广泛，
其将这些表现尽可能包含在表征变量中。 参照杜玖月

的研究， 设 Ｘ ｉ０ ＝
Ｘ ｉ

（１－θｘ）
， θｘ 为各变量的扭曲系

数， 则：

∏ ｉ０
＝

∏ ｉ

（１ － θ∏）
，其中 ０ ＜ θ∏ ＜ １

ｐｉ０ｙｉ０ ＝
ｐｉｙｉ

（１－θｙ）
，其中 ０＜θｙ＜１

ｒｉ０Ｋ ｉ０ ＝
ｒｉＫ ｉ

（１－θｋ）
，其中 θｋ＜１

ｗ ｉ０Ｌｉ０ ＝
ｗ ｉＬｉ

（１－θＬ）
，其中 θＬ＜１

企业决策的目标函数为：

ｍａｘ ∏ ｉ
＝ｍａｘ

（１－θ∏）ｐｉｙｉ

（１－θｙ）
－
（１－θ∏）ｒｉＫ ｉ

（１－θｋ）

－
（１－θ∏）ｗ ｉＬｉ

（１－θＬ）
（４）

假设政府对企业所得和生产过程征税， 虽然增值

税为价外税， 是不包含在价格中的， 但是由于增值税

税率差异以及抵扣链条不完整等现实因素， 企业往往

无法进行完全转嫁， 从而承担一定的增值税负。 企业

所得税和生产税分别为 τ∏ 和 τｙ， 则式 （ ４） 可改

写为：

ｍａｘ∏ ｉ
（１ － τ∏） ＝ ｍａｘ

（１－θ∏）（１－τｙ）ｐｉｙｉ

（１－θｙ）

－
（１－θ∏）ｒｉＫ ｉ

（１－θｋ）
－
（１－θ∏）ｗ ｉＬｉ

（１－θＬ）

即：

ｍａｘ∏ ｉ
＝ｍａｘ

（１－θ∏）（１－τｙ）ｐｉｙｉ

（１－θｙ）（１－τ∏）

－
（１－θ∏）ｒｉＫ ｉ

（１－θｋ）（１－τ∏）
－

（１－θ∏）ｗ ｉＬｉ

（１－θＬ）（１－τ∏）
（５）

设：
（１ － θ∏）（１ － τｙ）
（１ － θｙ）（１ － τ∏）

＝ Ｓ

（１ － θ∏）
（１ － θｋ）（１ － τ∏）

＝ Ｑ

（１ － θ∏）
（１ － θＬ）（１ － τ∏）

＝ Ｒ

则式 （５） 可简化为：

ｍａｘ∏ ｉ
＝ｍａｘＳｐｉｙｉ－ＱＫ ｉｒｉ－Ｒｗ ｉＬｉ （６）

结合式 （１） 和式 （６） 可得一阶均衡条件
∂∏ ｉ

∂Ｋｉ

＝

０、
∂∏ ｉ

∂Ｌｉ

＝ ０， 可求出 ｒｉ 和 ｗ ｉ。

ｒｉ ＝
Ｓ
Ｑ
ｐｉａＡ

ε－１
ε
ｉ

ｙｉ

Ｋ ｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
ε

（７）

ｗ ｉ ＝
Ｓ
Ｒ
ｐｉｂＢ

ε－１
ε
ｉ

ｙｉ

Ｌｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
ε

（８）

假设政府征税的来源为企业所得、 生产过程、 资

本所得和劳动所得， 分别用 τ∏、 τｙ、 τｋ、 τＬ 表示，
总的政府税收 Ｔ＝ τ∏ ＋τｙ ＋τＫ ＋τＬ， 劳动收入份额的计

算式为 αｉ ＝
ｗ ｉＬｉ（１－τＬ）

ｐｉｙｉ
， 根据欧拉定理可知

αｉ

１－τＬ
＋βｉ＋

Ｔｉ ＝ １ （其中 βｉ 和 Ｔｉ 分别表示资本收入份额与政府对

企业 ｉ 的税收）。 通过上述推导可以说明劳动收入份

额 αｉ 是关于生产税 （增值税） τｙ 的函数：

αｉ ＝
ｗ ｉＬｉ（１－τＬ）

ｐｉｙｉ
＝

Ｓ
Ｒ
ｐｉｂＢ

ε－１
ε
ｉ

ｙｉ

Ｌｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

１
ε

Ｌｉ

ｐｉｙｉ
（１－τＬ）

＝

（１－θ∏）（１－τｙ）（１－τＬ）
（１－θｙ）（１－τ∏）

（１－θ∏）
（１－θＬ）（１－τ∏）

ｂ
ＢＬｉ

ｙｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

ε－１
ε

αｉ ＝
（１－θＬ）（１－τｙ）（１－τＬ）

（１－θｙ）
ｂ
ＢＬｉ

ｙｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

ε－１
ε

（９）

式 （９） 表明均衡状态下企业的劳动收入份额直

接取决于要素间的替代弹性、 劳动生产率、 劳动分配

比例， 以及生产税和劳动税。 考虑增值税率对于劳动

收入份额的影响， 即 αｉ 对 τｙ 求偏导可得：

∂αｉ

∂τｙ
＝ －

（１－θＬ）（１－τＬ）
（１－θｙ）

ｂ
ＢＬｉ

ｙｉ

æ

è
ç

ö

ø
÷

ε－１
ε

＜０

由此本文提出待检验的假说 １： 增值税有效税率

降低能够提高劳动收入份额。
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如同伍山林 （２０１１） ［３９］研究中所提到不同类型的

企业会有着不同的目标， 会不同等地来看待利润和税

收。 基于企业的经营目标不同， 式 （９） 中的扭曲系

数和劳动分配比例会发生变化， 即增值税扭曲了要

素投入组合。 例如， 国有上市企业更多地看重税

收， 此时增值税有效税率的提高就不会对资本劳动

的投入比例产生明显影响； 而私营上市企业多以利

润最大化为目标， 增值税有效税率降低带来的现金

流会改变要素投入组合， 从而使得劳动收入份额发

生变化。 进一步分析， 在 “委托 －代理” 框架下，
可以预见降低增值税有效税率会在高层收入份额与

普通员工收入份额中产生差异。 具体的分析结果会

在下文展开讨论。
由此本文提出待检验的假说 ２： 降低增值税率的

分配效应在企业间存在异质性， 并且对不同群体收入

份额影响也存在差异。

四、 数据与关键指标测算

（一） 数据说明

本文实证研究所选取的数据为 ２０１４—２０２０ 年 Ａ
股上市企业数据， 数据来源为 Ｃｓｍａｒ 数据库。 样本选

择区间的合理之处在于： 中国的税制改革始于 １９９４
年， ２０１２ 年 “营改增” 在上海展开试点， 截止到

２０１４ 年除建筑业、 房地产业、 金融业、 生活服务业

外所有行业均征收增值税， ２０１６ 年国家宣布全面改

征增值税， 因此 ２０１４ 年前税收政策相对来说较为稳

定， 绝大多数文献在基于工业企业数据库研究劳动收

入份额时忽略了税收因素。 工业企业数据虽然具有样

本量大等优势， 但近年来没有公布， 上市企业数据的

真实性更为可靠， 且可以抓取到最新年份数据， 因此

本文选择了 Ａ 股上市企业数据。 本文首先剔除了金

融行业数据， 有证据表明房地产企业的金融化属性增

强， 因此本文进一步剔除了房地产企业； 其次， 本文

剔除了增值税税率为负、 营业成本为零、 劳动收入份

额畸高等数据明显不符合逻辑的样本； 最后， 本文还

删除了样本期间被 ＳＴ 及∗ＳＴ 处理的经营异常样本。
同时， 对连续型变量做了 １％水平上的 ｗｉｎｓｏｒ 处理来

剔除极端值的影响。
（二） 关键指标测算与变量说明

增值税有效税率 （ＶＡＴｒａｔｅ）。 由于上市公司财务

报表中并未直接提供企业当期实际缴纳的增值税， 参

照范子英和彭飞 （２０１７） ［４６］的做法， 利用企业公布的

城建税和教育费附加来倒推企业实际缴纳的增值税。
具体做法为： 企业当期缴纳的增值税 ＝城建税 ／城建

税率 （或者教育费附加 ／税率） －营业税－消费税。 其

中， 城建税 ／城建税率的原则为： 若企业财务报表列

示城建税和适用税率， 则直接相除； 若没有公布税率

按照 ７％计算； 若报表附注公布多档税率则采用平均

值计算。 教育费附加 ／税率的原则为： 若教育费附加

和地方教育费附加分开填报的， 则按教育费附加除以

３％计算； 若没有分开填报则按总的教育费附加除以

５％计算。 增值税有效税率的分母项为企业财务报表

列示的营业收入项。
劳动收入份额 （ＬＳ）。 借鉴方军雄 （２０１１） ［４７］ 的

研究， 本文将劳动收入份额定义为企业员工支付占工

业增加值的比重， 采用企业现金流量表、 利润表中的

指标计算。 具体的公式为： 支付给职工以及为职工支

付的现金 ／ （营业收入－营业成本＋员工支付＋固定资产

折旧）。
其他控制变量。 借鉴已有关于企业微观层面上劳

动收入份额的影响因素研究， 本文将可能影响企业劳

动收入份额的其他企业特征变量 （资本劳动比、 盈

利能力、 企业规模、 偿债能力、 出口份额、 全要素生

产率、 企业年龄等） 进行控制； 同时将行业层面赫

芬达 尔 指 数 ＨＨＩ 进 行 控 制； 万 江 滔 和 魏 下 海

（２０２０） ［４８］实证研究结果表明地区最低工资规制对企

业劳动收入份额影响不可忽略， 在本文也对城市层面

的变量进行控制。 具体见表 １ 的描述性统计。

表 １ 描述性统计

变量名称 观测值 平均值 标准差 极小值 极大值

劳动收入份额 ２０ ４１９ ０ ２９６ ７１２ ０ １２４ ４８４ ０ ００１ ８１１ ０ ９９６ ７３４

增值税有效税率 ２０ ４１９ ０ ０３８ ５３３ ０ ０３０ ９２４ ３ １９Ｅ－１０ ０ ８１８ ４１７

资本劳动比 ２０ ４０９ １２ ５５２ ５２０ １ １９２ ６４８ ２ ９２４ ８４７ ２２ １２０ ５２０

盈利能力 ２０ ４１９ ０ ０７２ ０４８ ０ ５３６ ４５２ －１８ ６７９ ２００ ４８ ８２３ ６３０

８１



　 ２０２２ 年第 ８ 期 ·财政税收·

续前表

变量名称 观测值 平均值 标准差 极小值 极大值

企业规模 ２０ ４１９ ２２ １６０ ９３０ １ ２９５ ４７６ １５ ９７９ １７０ ２８ ６３６ ４９０

资产负债率 ２０ ４１９ ０ ４０５ ７７７ ０ ２０６ ６５２ ０ ００８ ３５９ ４ ７２３ ６００

出口份额 ２０ ４１９ ０ １３７ ７５５ ０ ２１５ ２６５ －０ ００８ ４９０ １ ０００ ０００

企业年龄 ２０ ４０５ １７ ６７２ ８７０ ５ ７０７ ３３６ １ ０００ ０００ ６２ ０００ ０００

全要素生产率 （ＯＰ） １７ ５５９ ９ １２９ ７９４ １ ０９５ ８７９ ５ ６２５ ９９３ １３ ５７７ ５９０

行业赫芬达尔指数 ２０ ３９９ ０ １０８ ４４８ ０ １２６ ５３０ ０ ０００ ０００ １ ０００ ０００

地区最低工资标准 １９ ９６３ ９ ７６２ ５９９ ０ ２２３ １２４ ９ ２０６ ３３２ １０ ３００ ９２０

五、 固定效应模型与稳健性检验

（一） 实证方程设定与基准估计结果

本文及基准方程设定如下：

ＬＳｉｔ ＝α＋βＶＡＴｒａｔｅｉｔ＋γＸ ｉｔ＋ｆｉｒｍｉ＋ｙｅａｒｔ＋μｉｔ

本文的研究采用双向固定效应模型， 其中： Ｘ ｉｔ

表示一系列企业层面和城市－行业层面的控制变量，
排除其他因素对于被解释变量的影响； ｆｉｒｍｉ 和 ｙｅａｒｔ
分别表示企业固定效应 （排除企业层面一些不随时

间变化的不可观测值的影响） 和年份固定效应 （排
除某些年份同时影响所有企业的宏观经济波动和政策

变化的影响）； μｉｔ表示误差项。
回归结果见表 ２ 所示， 列 （１） 没有添加控制变

量， 计量结果表明增值税有效税率与劳动收入份额负

相关， 但在统计上不显著； 列 （２） 加入了企业层面

上的控制变量， 结果显示增值税有效税率与劳动收入

份额的相关系数在 １％的水平上显著为负， 增值税有效

税率降低 １％， 劳动收入份额上升 ０ ３６７％； 为减轻遗

漏变量对估计结果一致性产生影响， 列 （３） 中加入

了行业－城市层面的控制变量， 回归结果显示有效税率

降低 １％， 劳动收入份额提高 ０ ３７１％， 这一结果同样在

１％的水平上显著， 与列 （２） 的回归结果相差不大。

表 ２ 基准回归

因变量： 劳动收入份额

（１） （２） （３）

增值税有效税率
－０ ０４３
（－０ ４２）

－０ ３６７∗∗∗

（－５ ３３）
－０ ３７１∗∗∗

（－５ ３２）

资本劳动比
－０ ０３７ ４∗∗∗

（－１３ ８０）
－０ ０３６ ７∗∗∗

（－１３ ３７）

续前表

因变量： 劳动收入份额

（１） （２） （３）

盈利能力
－０ １７９∗∗∗

（－２１ ２１）
－０ １７６∗∗∗

（－２０ ９８）

资产负债率
０ ０４２ ８∗∗∗

－３ ５７
０ ０４４ ０∗∗∗

－３ ６３

企业规模
０ ０２８ ８∗∗∗

－６ ４８
０ ０２７ ０∗∗∗

－６ ２４

出口份额
０ ０６５ ７∗∗∗

－４ ３３
０ ０６６ ８∗∗∗

－４ ２６

企业年龄
－０ ００１９ ３
（－０ ４７）

－０ ００１６ ３
（－０ ４０）

全要素生产率 （ＯＰ）
－０ ０８４ ５∗∗∗

（－２１ ２９）
－０ ０８５ ３∗∗∗

（－２１ ５０）

行业赫芬达尔指数
－０ ０６９ ５∗∗∗

（－３ ７７）

地区最低工资标准
７ ０８Ｅ－０７
－０ ９４

观测值 ２０ ４１９ １７ ５４２ １７ １０１

Ｒ２ ０ ００３ ９ ０ ２４３ １ ０ ２２８ ２

　 　 注： 括号内为 ｔ 统计量； ∗∗∗、 ∗∗ 、 ∗分别表示在 １％ 、 ５％ 、 １０％
的水平上显著。 下同。

（二） 克服内生性问题

在进行基准回归后， 增值税有效税率存在的内生

性问题需要进一步考虑。 具体来说， 首先可能存在遗

漏变量导致内生性， 即存在同时影响增值税有效税率

和劳动收入份额的因素， 没有考虑这些因素会导致我

们估计出来的系数有偏差； 其次， 方程可能存在联立

性偏误， 即劳动收入份额高的企业更容易得到政府的

税收政策支持， 使得企业的有效税率较低， 该结果会

９１



·财政税收· 　 ２０２２ 年第 ８ 期

导致回归系数被高估； 最后， 有效税率的度量误差也

可能会导致内生性问题。 本文运用工具变量法来处理

内生性问题。
为解决内生性问题， 有必要为增值税率寻找一个

有效的工具变量。 外生政策变化可以很好地满足外生

性， 如果可以和内生变量紧密相关， 则利用该政策的

外生冲击构成的工具变量可以很好地满足相关性和外

生性。 “营改增” 后我国增值税率主要经历了三次大

的变动： ２０１７ 年 ７ 月取消了 １３％一档增值税率， 增

值税率简化为三档； ２０１８ 年 ５ 月将适用 １７％税率的

行业降至 １６％， 将 １１％税率行业降至 １０％； ２０１９ 年

《政府工作报告》 中指出对制造业等适用 １６％一般税

率的行业降至 １３％， 将交通运输业、 建筑业等行业

的税率由 １０％降至 ９％， ６％一档税率保持不变， 但优

化抵扣措施保证税负只减不增。 由于最新数据还没有

全面公布， 因此我们重点研究以 ２０１８ 年降低增值税

率这一外生冲击为工具变量。 参照申广军等 （２０１８）［４２］

的研究， 并考虑到初始增值税率不同的企业存在异质

性， 我们考虑构造工具变量 Ｚ ｉｔ ＝ ｒｅｆｏｒｍ×ＶＡＴｒａｔｅ２０１６。
首先， 降低行业增值税率会有效降低企业的增值税有

效税率， 即满足相关性， 这是毋庸置疑的。 其次， 降

低部分行业增值税率是政府选择不同行业实施的， 企

业自身无法决定， 因此下调增值税率改革对于劳动收

入份额而言是外生冲击， 即满足外生性。
由于国家多次下调增值税率， 为了干净地识别外

生冲击， 本部分使用 ２０１６—２０１８ 年的数据。 ２０１７ 年

曾进行简并增值税率改革， 因此去除 ２０１７ 年前属于

１３％税率的上市公司， 主要是农林牧渔、 电热力行

业。 至此， 适用 ６％税率的行业和处于 ２０１６、 ２０１７ 年

时间维度上的其他行业为对照组， 即 ｒｅｆｏｒｍ＝ ０； 其余

适用 １７％和 １１％的行业且在时间维度上处于 ２０１８ 年

为处理组， 即 ｒｅｆｏｒｍ ＝ １。 因此， 一阶段回归方程

如下：

ＶＡＴｒａｔｅｉｔ ＝τ＋η×Ｚ ｉｔ＋Ｘ ｉｔ×γ＋ｆｉｒｍｉ＋ｙｅａｒｔ＋ｅｉｔ

表 ３ 的一阶段回归方程显示， 工具变量与增值税

有效税率的相关系数为负， 这与我们的预期一致， 表

明初始税率越高在改革中受到的影响越大。 Ｐａｎｅｌ Ａ
中工具变量的系数 Ｆ 值 ３８ ２５ 远大于 １０， 因此不存

在弱工具变量问题； Ｐａｎｅｌ Ｂ 中工具变量与劳动收入

份额的显关系数为正， 表明初始税率越高， 改革后劳

动收入份额提升得越高。 表 ４ 报告了工具变量识别增

值税有效税率如何影响企业的劳动收入份额， 回归结

果显示系数仍然在 １％的水平上为负， 但是相关系数

的绝对值大幅增加， 即存在内生性问题从而低估了这

种分配效应。 从表 ４ 可以看出， 与基准回归结果相比

较， 当控制了企业、 行业层面的相关变量时， 这一效

果提高了三倍， 更加稳健地证明了增值税有效税率与

劳动收入份额之间严格的反向因果关系。

表 ３ 工具变量一阶段回归和简约式回归

Ｐａｎｅｌ Ａ： 一阶段回归结果 因变量： 增值税有效税率

Ｚｉｔ
０ ０９５ １∗∗∗

（－７ ５０）
０ １０５∗∗∗

（－９ ４６）
－０ １０５∗∗∗

（－９ ４６）

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 简约式回归结果 因变量： 劳动收入份额

Ｚｉｔ
０ ２８０ ６∗

（１ ６９）
０ １５３∗∗∗

（－４ ３５）
０ １５５∗∗∗

（－４ ２６）

企业层面 控制 控制

城市－行业层面 控制

观测值 ８ ５８７ ７ ３２７ ７ １４４

表 ４ 两阶段最小二乘法估计结果

因变量： 劳动收入份额

增值税有效税率
－１ ２１３∗∗∗

（－１２ １９）
－１ ０８５∗∗∗

（－１０ ５９）
－０ ９６６∗∗∗

（－８ ８８）

企业层面 控制 控制

城市－行业层面 控制

观测值 ８ ５８７ ７ ３２７ ７ １４４

（三） 稳健性检验

本文从更换样本和变更劳动收入份额的测算方式

两个角度来进行稳健性检验。 首先， 很多研究证明

“营改增” 显著提高了上市公司劳动收入份额 （苏梽

芳等， ２０２１） ［１１］， 由于本文选取的年份为 ２０１６—
２０２０， 在这期间 “营改增” 仍在持续发力， 虽然全

面营业税改征增值税的目的也在于打通增值税抵扣链

条， 降低企业增值税负担， 但是 “营改增” 对于不

同类型企业的降税效应也是不同的， 因此本文选择剔

除 “营改增” 样本， 即剔除服务业样本。 其次， 更

换劳动收入份额的测算方式， 参考罗明津和铁瑛

（２０２１） ［４９］的做法， 运用 “应付职工薪酬 ／企业增加

值” 来衡量， 结果均保持稳健。
０２
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表 ５ 稳健性检验

改变样本 改变样本 改变样本 变更测算 变更测算 变更测算

ＶＡＴｒａｔｅ
－０ ３８６∗∗∗

（－４ ５２）
－０ ４１５∗∗∗

（－５ ４７）
－０ ４１５∗∗∗

（－５ ３８）
０ ２２６
（０ ５５）

－０ ２３６∗

（－２ １８）
－０ ２２６∗

（－２ １１）

企业层面 控制 控制 控制 控制

城市－行业层面 控制 控制

Ｎ １７ ９７４ １５ ４７１ １５ ０４２ １７ ９７４ １５ ４７１ １５ ０４２

（四） 异质性分析

新发展阶段下供需结构和分配结构的演化是密切

相关的， 不同类型的供给侧面临的问题、 解决方案存

在差异， 其在分配结构优化进程中充当的角色也不一

致。 近些年降低增值税率的减税改革改善劳动收入份

额这一事实是否在不同类型、 不同地区、 不同规模的

企业中存在差异？ 这一问题的研究有助于财税政策的

精准和有效实施， 为共同富裕事业提供一个崭新

视角。
表格 ６ 列 （１）、 列 （２） 将企业按照所有权性质

划分为国有企业和其他 （私营企业、 外企）， 回归结

果均控制了企业、 城市－行业层面的变量， 回归结果

显示增值税率降低会提高企业的劳动收入份额， 这种

提升效应在私营企业 （包括外企） 中呈现出放大效

果， 相关系数 ０ ４０１ 略微大于总体样本回归中的

０ ３７， 且在 １％的水平上显著， 而在国有企业样本中

系数却不显著为负。 一方面， 由于我国社会体制原

因， 国有企业的劳动收入份额大幅高于私营企业， 因

而减税刺激下继续提高的空间不大； 另一方面； 生产

要素的调整速度也影响着国有企业和其他企业之间的

差异。 最后， 国有企业一般集中在第一、 二产业， 规

模相对较大， 所享受的税收优惠也多， 因而降低增值

税率的减税措施对于国有企业的冲击不显著， 相反，
减税的分配效应在非国有企业中体现得更加明显。

不同企业面临的融资约束即资本的使用成本是不

同的， 融资约束程度高的企业更倾向于利用劳动替换

资本， 可以预计到降低增值税率对于高融资约束企业

的劳动收入份额提升效应更大。 参考 Ｈａｄｌｏｃｋ 和

Ｐｉｅｒｃｅ （２０１０） ［５０］ 的研究计算各企业的 ＳＡ 指数， 并

将其划分为高低两组， 回归结果在列 （３）、 列 （４）
中显示。 在高、 低融资组别中回归结果均显著为负，
在高融资约束组这一提升程度更大。 如预期所言， 在

高资本使用成本的企业中减税的劳动收入份额提升程

度更高。 Ａｕｔｏｒ 等 （２０２０） ［５１］ 研究表明市场集中度高

的行业劳动收入份额占比较低， 原因在于其市场份额

高却吸收的就业量有限。 同样利用行业 ＨＨＩ 指数

（市场集中度越大， ＨＨＩ 越高） 将样本进行划分， 结

果在列 （５）、 列 （６） 中显示。 降低增值税率会显著

提高低市场集中度的企业劳动收入份额， 高市场集中

度意味着垄断程度大， 议价能力强， 企业对于增值税

率的变化不敏感， 劳动收入份额的变化在该组别中不

显著。

表 ６ 异质性分析

其他企业 国有企业 高融资约束 低融资约束 高市场集中度 低市场集中度

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＶＡＴｒａｔｅ
－０ ４０１∗∗∗

（－５ ８９）
－０ ２７９
（－１ ７１）

－０ ４３８∗∗∗

（－５ ３３）
－０ ３６９∗∗∗

（－３ ３１）
－０ １７２
（－１ ６１）

－０ ４７９∗∗∗

（－５ ４６）

企业层面 控制 控制 控制 控制 控制 控制

城市－行业层面 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ １１ ３５２ ５ ７４９ ８ １４４ ８ ９５７ ５ １２４ １１ ９７７

１２
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　 　 进一步分析发现， 劳动收入份额中包含了普通员

工收入和高管收入， 初次收入分配公平在共同富裕的

进程中发挥着重要作用。 实现共同富裕不仅要鼓励慈

善、 捐赠等第三次收入分配方式， 更重要的是从初次

分配入手， 使国民收入分配趋于合理。 新发展阶段下

我国要优化供需结构、 改善分配结构来加快构建新发

展格局和理念， 推动社会经济发展， 实现全体人民共

同富裕。 本部分从支付给职工的现金中将上市公司高

管收入进行剥离， 计算出普通员工收入份额和高管收

入份额再次进行回归， 结果如表 ７ 所示。

表 ７ 进一步分析结果

Ｌｓ 普通 Ｌｓ 普通 Ｌｓ 普通 Ｌｓ 高管 Ｌｓ 高管 Ｌｓ 高管

ＶＡＴｒａｔｅ
－０ ０６０ ９
（－０ ５９）

－０ ３２９∗∗∗

（－５ ４４）
－０ ３３３∗∗∗

（－５ ４７）
０ ０１７ ９∗

（－２ ８８）
０ ０１１ ３
（－０ ８４）

０ ０１２ ２
（－０ ８８）

企业层面 控制 控制 控制 控制

城市－行业层面 控制 控制

Ｎ ２０ ４１９ １７ ５５０ １７ １０９ ２０ ４１９ １７ ５５０ １７ １０９

　 　 回归结果显示， 增值税有效税率提高会显著降低

普通员工收入份额， 而会提高高管劳动收入份额， 这

表明普通员工收入对于降低增值税有效税率的变化更

为敏感。 虽然后者仅在 １０％的置信水平上显著， 但

是为近些年上市公司劳动收入份额不断上升提供了一

种全新视角， 也是我国 “减税降费” 的收入分配效

应的一种体现。 国外基于发达国家的样本多在 “委
托－代理” 的框架下展开， 在该假设下企业管理者的

经营是为满足股东价值最大化， 有效增值税降低的盈

余会增加企业管理者的收入份额而非普通员工收入份

额， 但是我们实证结果显示并非如此。 一种具有信服

力的解释是我国社会制度的优越性， 民营企业承担着

越来越多的社会责任， 深刻印证了发展成果属于全体

人民的希冀， 当前民营经济占比越来越大， 其在吸收

就业、 扩大中等收入人群规模、 创造财富方面都发挥

着不可替代的作用， 在逐步实现共同富裕的过程中，
民营经济只能壮大、 不能弱化。

（五） 机制分析

那么增值税有效税率降低是通过什么机制来提高

劳动收入份额呢？ 劳动收入份额取决于企业人均报酬

和人均增加值的变化速度， 劳动收入份额的提高来源

于报酬增长速度高于增加值增长速度。 一方面， 增值

税有效税率降低促进企业进行固定资产投入或者研发

投入来提高劳动的边际生产力， 从而导致人均报酬大

幅上升。 另一方面， 早有学者证明 ２００４ 东北地区率

先实行增值税转型改革降低了企业增值税有效税率，
提升了资源配置效率， 降低了市场扭曲程度， 即增值

税有效税率降低会减少市场扭曲程度。 对企业产出征

税实际上在税前就参与影响了企业的自主决策， 增值

税有效税率降低则减小了这一影响， 减少对于企业税

前要素投入组合的扭曲， 从而提高企业劳动收入

份额。

六、 结论与建议

本文从数理分析和实证两方面考察了增值税有效

税率和劳动收入份额之间关系， 同时检验了 ２０１６ 年

以来我国降低增值税率政策所产生的分配效应。 得出

三点结论： 一是数理模型分析表明增值税有效税率是

劳动收入份额决定模型中的重要因素， 并且这种作用

可能是通过扭曲税前要素投入来影响企业劳动收入份

额， 基于企业间利润－税收目标不同， 这种影响在不

同类型的企业中存在异质性。 二是在实证分析中， 利

用 ２０１４—２０２０ 年全行业上市公司数据， 采用固定效

应模型， 研究发现增值税有效税率降低 １％， 企业劳

动收入份额上升 ０ ３６７％， 以上结论在更换样本量、
改变被解释变量测算方式的稳健性检验下依然成立。
进一步分析发现增值税有效税率提高会显著降低普通

员工收入份额， 这为降低增值税率的分配效应提供了

新证据。 三是异质性分析发现降低增值税有效税率显

著提升了非国有、 高融资约束、 低市场集中度企业的

劳动收入份额。
经历几轮大规模减税降费后， 政府财政收入与支

出间的矛盾愈发突出， 即如何平衡减税降费与财政可

持续发展之间的关系在后疫情时代显得愈发重要。 中

２２



　 ２０２２ 年第 ８ 期 ·财政税收·

央多次提出要实施精准减税， 本文的研究结论从微观

作用机制上阐明了提升企业劳动收入份额的措施， 同

时也为深化税制改革、 促进收入分配公平提供政策建

议。 第一， 进一步简并增值税率。 增值税有效税率的

上升会通过扭曲企业税前要素分配而影响企业劳动收

入份额， 因此增值税要发挥其中性特征， 落实在税制

结构中应该简化多档增值税率， 增值税税率从目前三

档朝着简并两档方向进行改革， 尽可能缓解因非中性

带来的效率损失。 第二， 建立税企对接机制， 为民营

企业提供全方位办税便利， 如发票供应、 顺畅办税等

服务， 定期举办纳税答疑， 有效引导企业享受增值税

减免政策， 确保减税政策落地生根。 民营企业吸收了

更多的就业容量， 也为提升劳动收入份额、 促进共同

富裕发挥着更大的作用， 同时应该更进一步加大反垄

断监察， 保护市场经济健康发展。 ２０２２ 年减税降费

措施主要针对制造业中小微企业， 聚焦因突发公共

卫生事件受损严重的餐饮、 零售、 旅游等行业， 因

小微企业存续期短、 披露不健全， 导致相关问题研

究不够深入， 今后应加强对于提升小微企业劳动收

入的研究。 第三， 深化增值税征管改革。 目前， 增

值税实行抵扣政策， 企业有效增值税负的高低还取

决于进项税抵扣政策、 留抵退税政策等， 由于我国

法定增值税率下调的空间已不大 （１３％在国际上处

于低位）， 降低企业增值税有效税率的重点落在进

项税额的抵扣上， 应该深化增值税征管环节改革，
提高企业的实际抵扣率， 如创新化发票的管理， 避

免有些企业由于下游企业不具备开票资格导致进项

税无法抵扣， 推进征管由 “发票管税” 向 “信息管

税” 过渡， 细化增值税加计抵减政策， 让广大企业

享受到减税红利。
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一、 引言

公募基金作为一类重要的机构投资者， 同个人投

资者、 北上资金以及产业资本一起构成了 Ａ 股市场

四大直接参与者， 其市场规模和市场定价权近年来迅

速增长。 我国公募基金①资产净值总额在 ２０２１ 年第 ４
季度末已达 ２２ ４３ 万亿， 远高于金融危机前的 ０ ８５
万亿， Ａ 股偏股型公募基金在 ２０２０ 年净流入 １ ５６ 万

亿元， 是市场资金边际变化的绝对主力。 作为连接投

资者和资本市场的重要媒介， 公募基金也可能受限于

流动性约束抛售风险资产， 这一资产抛售行为不仅会

潜在加剧市场波动， 亦可能对关联基金产生负面溢出

效应， 损害投资者权益。 例如， 某明星基金经理的旗

舰产品在 ２０２０ 年 １１ 月 ２ 日结束第一个封闭期后， 遭

遇了占基金份额约 ９４％的巨额赎回， 其风险资产持

仓由 ４８ ８５ 亿元大幅缩减至 ４ ２７ 亿元， 该基金经理

管理的其他基金同期业绩均落后同类产品， 前十大持

仓股波动率也远高于指数。 因此， 在规模和市场影响

力持续增长的背景下， 厘清公募基金的风险传染机制

和风险管理行为， 对于稳定金融市场、 规范公募基金

行为和保障投资者合法权益均具有重要现实意义。
近年来， 文献对公募基金潜在的资产抛售和风险

传染问题进行了广泛研究。 从抛售风险来源看， 公募

基金的资产抛售风险主要来源于流动性储备不足时投

资者赎回所引起的被动资产抛售 （Ｒａｋｏｗｓｋｉ， ２０１０［１］；
张宗新和缪婧倩， ２０１２［２］； Ｃｈｅｒｎｅｎｋｏ 和 Ｓｕｎｄｅｒａｍ，
２０２０［３］）， 以及出于风险规避原因在市场压力时期的

主动资产抛售 （ Ｈａｕ 和 Ｌａｉ， ２０１７［４］； 陈新春等，
２０１７［５］）。 从抛售传染路径看， 公募基金的资产抛售

行为不仅会导致风险向资产端传导 （Ｇｒｅｅｎｗｏｏｄ 和

Ｔｈｅｓｍａｒ， ２０１１［６］）， 其溢出效应也会影响持有相同风

险资产的其他基金 （Ｃｏｖａｌ 和 Ｓｔａｆｆｏｒｄ， ２００７［７］ ）， 单

个金融机构的抛售会通过价格途径强化对其他关联金

融机构的约束， 引起进一步的抛售 （ Ｔｈｕｒｎｅｒ 等，
２０１２［８］）， 从而影响金融市场稳定。 在应对措施方

面， 现有文献发现公募基金主要通过流动性储备管理

抛售外部性。 Ｃｈｏｉ 等 （２０２０） ［９］的研究表明， 债券型

基金会持有大量流动性储备， 使其能够在不过度清算

持仓债券的情况下吸收投资者赎回风险； Ｓｉｍｕｔｉｎ

（２０１３） ［１０］的研究也指出， 公募基金的流动性储备允

许其在应对资金外流时不进行代价高昂的抛售。
上述研究集中于流动性储备对抛售风险的缓释

作用， 文献中对于基金持有流动性储备的内在动机

以及流动性储备影响因素的研究较少。 Ｃｈｅｒｎｅｎｋｏ 和

Ｓｕｎｄｅｒａｍ （２０２０） ［３］通过比较基金个体均衡和计划者

均衡下的最优流动性储备， 提出了基金持有流动性储

备管理抛售外部性的内化动机， 但这一理论分析中外

生给定计划者的设定不符合基金追求自身盈利水平最

大化的目标。 Ｙａｎ （２００６） ［１１］ 从规模和管理者技能等

基金基本面特征角度考虑了影响基金流动性储备的因

素， 但并未涉及管理抛售风险的动机。
另一方面， 为了缓释基金面临巨额赎回对于投资

者收益和基金市场带来的冲击， 各国监管部门均详细

规定了巨额赎回条款， 要求基金管理人对超过赎回上

限的申请进行延期处理， 该条款对于公募基金流动性

管理具有重要影响。 程巍等 （２００５） ［１２］ 和王金玉等

（２００７） ［１３］假定投资者赎回服从广义帕累托分布， 研

究了巨额赎回时基金的流动性风险以及预留现金比例

的确定方法； Ｍｏｒｒｉｓ 等 （２０１７）［１４］和 Ｊｉａｎｇ 等 （２０２１）［１５］

基于单期模型设定讨论了投资者赎回对基金现金囤积

和动态流动性管理的影响。
纵观国内外该领域的研究， 现有文献在讨论公募

基金资产抛售和风险传染问题时主要借鉴银行抛售的

分析框架， 未考虑公募基金资产抛售对关联基金的外

部性影响、 资产抛售和投资者赎回间的棘轮效应以及

巨额赎回条款在缓解抛售风险时的作用， 未能厘清公

募基金持有流动性储备进行抛售风险管理的内在动

机， 低估了这些影响因素对风险传染的作用， 使得公

募基金最优流动性储备出现偏差而导致流动性管理失

效。 具体而言， 存在以下问题有待进一步讨论。
第一， 公募基金作为一种关注投资收益的集合资

管计划， 与银行等以债权为主的稳健经营型金融机构

存在显著区别， 以银行抛售框架分析公募基金的资产

抛售和风险传染问题， 结果可能会出现较大偏差。
首先， 银行与公募基金面临的流动性冲击存在较大

差异。 对于持有大量流动性资产的银行而言， 其流

动性冲击通常以市场压力时期的储户挤兑或钱荒的

形式出现 （Ｄｉａｍｏｎｄ 和 Ｄｙｂｖｉｇ， １９８３［１６］； Ａｄｒｉａｎ 和
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① 数据来源： 中国证券投资基金业协会与 Ｗｉｎｄ。 公募基金选取 Ｗｉｎｄ 开放式基金分类下的所有基金， 包括股票型基金、 混合型基金、 债券型基

金、 货币市场型基金、 另类投资基金和 ＱＤＩＩ 基金。
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Ｂｏｙａｒｃｈｅｎｋｏ， ２０１８［１７］； Ｒｏｂａｔｔｏ， ２０１９［１８］ ）， 是典型

的 “低频高损” 事件。 相对而言， 公募基金持有流

动性资产的比例较低， 其面临的流动性冲击不仅来自

市场压力时期投资者的大规模赎回， 更多地会来自非

市场压力时期投资者的常规赎回， 因此其流动性冲击

属于 “高频低损” 事件。 其次， 公募基金存在投资

者赎回和基金抛售的棘轮效应。 银行与储户之间以及

银行同业间是固定的债权债务关系， 其资产抛售行为

并不影响固定的债权本金及利息， 这与公募基金有很

大差异。 投资者作为公募基金股东持有基金份额， 公

募基金抛售行为导致的风险资产价格下跌会对投资者

产生负外部效应 （杨柳， ２０１５［１９］）， 这一负外部性会

放大公募基金的初始流动性冲击， 引发基金剩余投资

者的进一步抛售， 形成资产抛售和投资者赎回间的棘

轮效应 （Ｇｏｌｄｓｔｅｉｎ 等， ２０１７［２０］）。 再次， 在分析资产

抛售和风险传染问题时， 银行和公募基金的目标函数

差异较大。 针对银行业抛售的研究多以杠杆率作为优

化目标， 要求银行通过抛售风险资产以满足杠杆率要

求 （ Ｂｅｒｎａｒｄｏ 和 Ｗｅｌｃｈ， ２０１３［２１］； Ｇｒｅｅｎｗｏｏｄ 等，
２０１５［２２］； 方意和黄丽灵， ２０１９［２３］ ）； 公募基金的运

作目标是通过资本市场投资为基金投资者创造超额收

益并从中收取规模佣金 （Ｃｈｅｎ 等， ２０１０［２４］ ）， 这一

目标激励着公募基金在大类资产配置中持有较少的流

动性储备 （Ｓｉｍｕｔｉｎ， ２０１３［１０］）。 最后， 两类机构对于

资产抛售外部性的关注点亦存在差异。 银行在考虑资

产抛售外部性时， 主要考虑对手方债务违约对自身的

输入型风险传染风险 （Ｅｌｌｉｏｔｔ 等， ２０１４［２５］； 隋聪等，
２０２０［２６］）， 较少将自身抛售对关联方的影响考虑在

内。 然而， 基金经理通常会管理多个基金， 出于所有

管理资产规模最大化的目标， 基金会考虑自身抛售对

关联基金的输出型风险传染。
第二， 文献并未纳入公募基金资产抛售对关联基

金的外部性影响， 也并未考虑资产抛售和投资者赎回

间的棘轮效应， 因此确定的最优流动性储备存在偏

差， 并不能有效管理抛售外部性风险。 当公募基金忽

略关联基金抛售对自身的负外部性、 流动性储备不足

以应对投资者赎回时， 资产抛售将引起新一轮的风险

传染行为。 若不对风险传染路径和风险管理动机进行

区分， 将导致对风险传染微观机制的认识不足， 无法

准备足够的流动性储备应对投资者赎回， 引起进一步

的风险传染。 并且， 流动性储备虽然是应对投资者赎

回冲击的有效工具， 但抛售风险资产满足投资者赎回

的行为会导致潜在的流动性储备囤积， 强化初始投资

者赎回冲击 （Ｍｏｒｒｉｓ 等， ２０１７［１４］ ）， 因此基金管理者

亦需要权衡流动性储备的持有成本与风险资产清算成

本。 同时， 基金产品的一个显著特点是持仓风险资产

的低流动性与投资者每日赎回所要求的高流动性之间

的不匹配问题， 这一流动性结构性错配使得基金剩余

投资者将承担初始赎回投资者的赎回成本， 形成剩余

投资者赎回和资产进一步抛售的棘轮效应。 当前文献

在研究基金抛售风险时， 似乎忽略了基金产品的这一

重要特征， 模型也并未考虑初始投资者对剩余投资者

的影响以及潜在的棘轮效应， 无法准确刻画基金抛售

所导致的潜在风险， 由此确定的流动性储备也难以实

现风险管理目标。
第三， 现有文献较少将巨额赎回监管规定纳入分

析框架， 对该重要监管规定缓解抛售风险内在机理的

研究相对匮乏。 大量文献在对基金抛售风险建模时，
直接将超过基金规模 １０％的投资者赎回作为初始流

动性冲击， 研究极端投资者赎回对基金抛售的影响。
但在现实中， 这类极端资产抛售普遍会受到巨额赎回

条款的约束， 基金管理人可以根据这一条款对基金投

资者超过基金规模 １０％的赎回请求进行递延支付处

理， 但当前文献借助极端投资者赎回的研究并未考虑

这一监管规定对基金抛售的潜在影响。 同时， 从巨额

赎回条款的作用机制看， 递延支付的处理办法可以缓

解基金所面临的流动性约束， 降低基金资产抛售对当

期风险资产价格的冲击， 但基金仍需在下一期满足递

延支付的投资者请求， 可能潜在地加剧基金下一期的

抛售压力， 因此这一政策是否缓解抛售风险， 以及缓

解抛售风险的内在机理仍有待检验。
基于此， 本文建立一个纳入投资者赎回和公募基

金抛售棘轮效应的多期理论模型， 更加准确地刻画公

募基金资产抛售行为， 对公募基金资产抛售的风险传

染机理以及流动性管理行为进行理论分析， 并在此基

础上讨论巨额赎回限制降低公募基金抛售风险的内在

机理。 本文的边际贡献在于： 其一， 将公募基金

“高频低损” 常态化赎回、 流动性错配等因素纳入多

期理论框架中， 建立了一个更加符合基金业特点的资

产抛售与风险传染理论模型； 其二， 从管理资产规模

激励出发， 将公募基金资产抛售对关联基金的负外部

性纳入目标函数， 更全面地考虑了基金抛售对关联基

金的风险传染， 求解所得最优流动性储备更能反映公

募基金管理抛售外部性风险的内在动机； 其三， 通过

７２
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将巨额赎回条款的赎回上限和递延支付特征纳入理论

模型中， 比较有无巨额赎回条款时公募基金抛售风险

大小， 最优流动性储备以及风险资产价格变化， 从缓

解初期抛售压力、 降低剩余投资者约束以及弱化基金

抛售与投资者赎回棘轮效应的角度解释了巨额赎回条

款降低抛售风险的内在机理， 有助于理解巨额赎回监

管规定的政策效果， 为丰富公募基金风险管理政策工

具提供思路。

二、 模型框架

本文将公募基金 “高频低损” 常态化赎回、 流

动性错配、 管理资产规模激励等因素纳入多期理论框

架中， 分析公募基金的风险资产抛售与最优流动性管

理， 以及巨额赎回监管政策效果①。 首先， 现有文献

在分析投资者赎回冲击时多对投资者随机赎回金额

进行均匀分布 （Ｍｏｒｒｉｓ 等， ２０１７［１４］ ）、 Ｇａｍｍａ 分布

（程巍等， ２００５［１２］） 或广义 Ｐａｒｅｔｏ 分布 （王金玉等，
２００７［１３］） 等假设， 然而， 上述分布假设并不能准确

刻画现实世界中投资者赎回的特点。 例如， 均匀分布

假设虽然在计算上较为方便， 但却无法反映投资者赎

回 “高频低损” 的特点。 基于此， 本文在理论分析

中不对投资者赎回的分布进行任何假设， 从而建立一

个分析公募基金的风险资产抛售与最优流动性管理的

一般化模型。 其次， 现有文献的研究多将投资者赎回

金额作为一个整体进行分布假设， 但赎回金额同时受

到投资者赎回份额和基金净值的影响， 且基金当期净

值会受到前一期投资者赎回的影响。 对投资者赎回金

额的分布假设忽略了赎回冲击对净值的影响， 无法准

确刻画抛售外部性与基金进一步赎回之间的棘轮效

应。 因此， 本文对投资者赎回份额而非赎回金额进行

分布假设， 以在投资者赎回金额中引入净值这一不确

定因素， 进一步通过 “先确认、 后备款” 这一符合

现实情况的设定将流动性错配纳入模型中。 最后， 以

基金经理管理资产规模激励为切入点， 进一步考虑单

个基金资产抛售对关联基金的负面影响。
（一） 模型说明

本文假定市场上存在基金 Ａ， 以及与 Ａ 基金同属一

个基金管理人的关联基金 Ｂ， 根据 Ｂｌｏｃｈｅｒ （２０１６）［２７］、

肖欣荣等 （２０１２） ［２８］、 刘京军和苏楚林 （２０１６） ［２９］以

及罗荣华等 （２０２０） ［３０］的研究， 由于同一个管理人的

多个基金通常会持有某些相似的风险资产， 因此 Ｂ
基金与 Ａ 基金会通过相似风险持仓形成关联关系。
基金的投资周期内有三个时间点 ｔ∈［０， １， ２］， 多

期的设定有助于分析当单个基金流动性储备不足时如

何产生抛售外部性， 以及投资者赎回和基金进一步抛

售之间的棘轮效应。 为了建模分析的方便， 本文将基

金的初始规模和净值都标准化为 １。
在初始 ｔ＝ ０ 时刻， Ａ 基金和 Ｂ 基金在流动性储

备和风险资产之间进行大类资产配置， 流动性储备配

置比例为 ｃｉ∈［０， １］， ｉ ＝ Ａ， Ｂ， 对应的风险资产配

置比例为 １－ｃｉ。 现有文献的研究表明， 我国公募基金

管理人择时能力较弱 （林兢和陈树华， ２０１１［３１］； Ｙｉ
等， ２０１８［３２］； Ｇａｏ 等， ２０２０［３３］）， 且现实中偏股型基

金的管理人更愿意进行满仓或者杠杆资产配置， 因此

本文假设公募基金持有流动性储备的唯一目的是应对

投资者赎回。 风险资产的收益率为 ｒ， ｒ 越大则风险

资产市场行情越好。 两只基金在风险资产配置上的相

似程度为 ρＡＢ∈［０， １］， 相似度为 ０ 表示风险资产配

置完全不相关， 而相似度为 １ 则表示风险资产配置完

全相同。
假定在 ｔ ＝ １ 时刻， Ａ 基金投资者的随机赎回份

额为 ｘ１， 其概率密度为 ｆ（ ｘ）。 受结构性流动性错配

的影响， 投资者赎回指令并不影响基金在 ｔ ＝ １ 时的

净值， 此时两只基金在第一期末的净值为：

Ｒ ｉ
１ ＝

ｃｉ＋ｒ（１－ｃｉ）
１

＝ ｃｉ＋ｒ（１－ｃｉ）， ｉ＝Ａ， Ｂ （１）

其中 Ｒ ｉ
１ 代表基金 ｉ 在第一期的净值， ｃｉ 代表基金 ｉ 流

动性储备占总资产的比例， ｒ 为风险资产的收益率。
在 ｔ＝ ２ 时刻， Ａ 基金使用流动性储备偿付 ｔ ＝ １

期的投资者赎回申请。 当流动性储备大于投资者赎回

金额时， Ａ 基金无需抛售任何风险资产即可满足投资

者的赎回申请， 并且 Ｂ 基金的净值也不会受到资产

抛售的影响， 此时两个基金的净值分别为：

ＲＡ
２ ＝

ｒ２（１－ｃＡ）＋（ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１）

１－ｘ１
（２）

８２

① 本文在多期模型设定中并未直接纳入巨额赎回条款， 而是在第四部分单独对巨额赎回条款政策效果进行分析。 主要原因在于： 首先， 当前文

献在分析公募基金抛售外部性时较少涉及巨额赎回条款， 本文延续这一设定， 从基金产品本身而非外部监管角度提出更加符合公募基金抛售

特点的模型， 这一未纳入巨额赎回条款的模型可以更好地说明本文对当前文献的改进。 其次， 若在基准模型设立时就纳入巨额赎回条款， 将

导致在结果分析中难以分离基金主动管理抛售外部性风险的动机和出于外部监管的风险管理动机。
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ＲＢ
２ ＝

ｒ２（１－ｃＢ）＋ｃＢ

１
＝ ｒ２（１－ｃＢ）＋ｃＢ （３）

当 Ａ 基金的流动性储备无法满足初始投资者的

赎回需求时， 则需要卖出风险资产应对赎回， 并且其

行为也会通过风险资产价格的变动影响 Ｂ 基金的

净值。
现有研究表明， 抛售对资产价格的冲击不仅与抛

售金额有关， 也受市场流动性水平的影响。 当市场流

动性越差， 或需要抛售的风险资产越多时， 基金抛售

的清算成本越高， 对风险资产价格的影响程度也越

大。 同时， 流动性水平与市场行情亦存在相关关系，
Ｂｒｕｎｎｅｒｍｅｉｅｒ 和 Ｐｅｄｅｒｓｅｎ （２００９） ［３４］ 的研究发现， 交

易者为市场提供流动性， 但这一功能受交易者资金可

得性的影响， 由于资金可得性随市场行情变化， 市场

流动性亦呈现出时变特征。 Ｄｉｃｋ⁃Ｎｉｅｌｓｅｎ 等 （２０１２） ［３５］

的研究发现， 反映市场非流动性的利差在次贷危机期

间急剧增加， 进一步验证了市场流动性与市场行情的

相关关系。 而 Ｙａｎ 等 （２００５） ［３６］和 Ｌｕｏ 等 （２０２１） ［３７］

都发现了我国股票市场非流动性呈现出的尖峰厚尾

特征， 发现市场非流动性在市场压力时期要显著高

于其他时期。 基于此， 本文设定非流动性水平 ｌｔ（ ｒ）
为市场行情 ｒ 的减函数， 抛售对风险资产价格的影

响为：

λ ｔ ＝ ｌｔ（ｒ）Ｘ ｔ，　 ｔ＝ １，２ （４）

其中 Ｘ ｔ 表示 ｔ 期间基金抛售的风险资产金额。
在公募基金抛售风险资产时， 股票等风险资产在

交易时间段内即时成交， 基金抛售行为所包含的信息

已经纳入当日价格中， 并不会传导至下一期。 同时，
基金当日净值计算时也仅纳入了风险资产当日收盘

价， 与未来价格无关。 基于此， 本文设定 Ａ 基金的

抛售仅会对抛售当期的风险资产价格和基金净值产生

直接影响。 此时， 当 Ａ 基金在第二期抛售风险资产

时， 根据基金净值的计算方式以及式 （４） 所定义的

抛售对风险资产价格影响可知， Ａ 基金和 Ｂ 基金的净

值分别为：

ＲＡ
２ ＝

［ｒ（１－ｃＡ）－（ｘ１ＲＡ
１－ｃＡ）］（ｒ－λ１）

１－ｘ１

＝ＲＡ
１（ｒ－λ１） （５）

ＲＢ
２ ＝

ｒ（１－ｃＢ）（ｒ－ρＡＢλ１）＋ｃＢ

１
＝ ｒ（１－ｃＢ）（ｒ－ρＡＢλ１）＋ｃＢ （６）

为了将这一流动性错配因素纳入模型中， 本文设

定在 ｔ＝ ２ 期末， 基金的剩余投资者将根据观察到的

净值下跌幅度决定是否继续持有基金， 这一赎回决策

不仅会导致基金规模的缩减， 也会潜在引起基金进一

步抛售风险资产。 投资者赎回的份额主要受到净值变

化预期差以及投资者对净值下跌敏感程度的影响， 下

一期净值与预期净值差异越大， 投资者赎回份额越

多； 投资者对净值下跌敏感度越高， 赎回份额越多。
同时， 投资者对净值下跌敏感度也与市场行情有关，
当风险资产收益率越高， 市场行情越好时， 投资者越

能够容忍基金净值的波动， 对净值下跌的敏感度越

低。 基于此， 本文参考 Ｃａｐｐｏｎｉ 等 （２０２０） ［３８］ 等的研

究， 设定投资者净值敏感度为风险资产收益率的减函

数， 剩余投资者的赎回份额与预期净值之间的关

系为：

ｘ２ ＝ｍａｘ｛β（Ｒ２－Ｒ２），０｝ （７）

其中， Ｒ２ 为基金在第二期的基金净值， Ｒ２为投资者

在无风险增长情况下的第二期预期净值。 β 代表投资

者对于净值下跌幅度的敏感程度， 且是风险资产收益

率的减函数。 为了方便分析， 本文假定剩余投资者的

预期净值为上一期净值， 即Ｒ２ ＝Ｒ１。 由式 （７） 可知，
当第二期的实际净值小于剩余投资的预期净值时， 剩

余投资者将赎回份额， 形成资产抛售和投资者赎回间

的棘轮效应。
（二） 流动性管理成本

通过上述模型设定可知， 当 Ａ 基金遭遇 “高频

低损” 的初始投资者赎回时， 可能出于流动性储备

不足的原因而抛售风险资产， 并潜在地影响关联 Ｂ
基金以及剩余投资者行为。 此时， 基金经理的最优化

行为是持有流动性储备以最大化与薪酬体系挂钩的资

产规模， 这一最优化目标等价于持有流动性储备以最

小化流动性储备管理成本， 本文建立预期流动性管理

成本函数进行分析①。 管理规模最大化意味着与管

理规模高度相关的现金持有成本、 抛售价值缩减、
基金规模缩减最小化， 因此本文设定公募基金的流

９２

① 管理资产规模最大化等价于流动性管理成本最小化的现实含义是， 基金期末的管理资产规模等于期初管理资产规模在本期的投资收益减去现

金管理成本， 管理资产规模是现金管理成本的减函数， 因此最小化现金管理成本意味着最大化基金管理资产规模。
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动性管理成本包括持有现金的机会成本、 资产抛售

导致的风险资产价值缩减、 剩余投资者赎回导致的

规模缩减以及关联基金剩余投资者赎回导致的规模

缩减。 不同条件下的流动性管理成本构成见表 １，

本文根据是否发生抛售和基金抛售与投资者赎回间

棘轮效应， 构建不同条件下的流动性管理成本函

数， 并根据预期流动性管理成本函数求解最优流动

性储备。

表 １ 不同条件下的流动性管理成本

条件 流动性管理成本

ｘ１ＲＡ
１ ＜ｃＡ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ ＝机会成本

ｃＡ＜ｘ１ＲＡ
１ 和 ＲＡ

２ ＞ＲＡ
１ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减）＋Ｂ 基金资产价值缩减

ＲＡ
１ ＜ＲＡ

２ 和 ＲＢ
２ ＞ＲＢ

１ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减＋Ａ 基金投资赎回规模缩减）＋Ｂ 基金资产价值缩减

ＲＢ
１ ＜ＲＢ

２
Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减＋Ａ 基金投资赎回规模缩减） ＋（Ｂ 基金资产价值缩减＋Ｂ
基金投资者赎回规模缩减）

　 　 注： 表中 Ｃｏｓｔ 表示 Ａ 基金现金管理成本， ＣｏｓｔＡ 表示 Ａ 基金自身的流动性管理成本， ＣｏｓｔＡ→Ｂ表示 Ａ 基金对 Ｂ 基金的抛售外部性成本。

　 　 根据公式 （１） ～式 （７） 的参数以及不同条件下

的流动性管理成本构成， 可以推导出表 ２ 所示的不同

初始赎回量 ｘ１ 下 Ａ 基金流动性管理成本 ＣｏｓｔＡ 以及 Ａ

基金对 Ｂ 基金的抛售外部性成本 ＣｏｓｔＡ→Ｂ （推导过程

见附录 １）。

表 ２ 不同初始赎回下 Ａ 基金现金管理成本和抛售外部性成本

初始赎回 ＣｏｓｔＡ ＣｏｓｔＡ→Ｂ

ｘ１＜
ｃＡ

ＲＡ
１

（ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１ ） ｒ２＋ｘ１ＲＡ

１ ｒ－ｃＡ ０

ｃＡ

ＲＡ
１
≤ｘ１≤

（ ｒ－１＋ｃＡ ｌ）
ｌＲＡ

１
ｃＡ ｒ－ｃＡ＋λ１ ｒ（１－ｃＡ） ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］

ｒ－１＋ｃＡ ｌ
ｌＲＡ

１
≤ｘ１≤

ｒ－１＋ρＡＢ ｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

ｘ１≥
ｒ－１＋ρＡＢ ｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ）＞ｃＢ

ｃＡ ｒ＋λ１ｒ（１－ｃＡ）

＋βＲＡ
２（ＲＡ

１ －ＲＡ
２ ）＋λ２ＲＡ

２（１－ｘ１）

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］＋βＲＢ
２ ［ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ］

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］

＋βＲＢ
２ ［ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ］＋λＢ

２ ｒ（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ１）

（三） 求解最优流动性储备

在本文的框架中， 基金经理的最优化目标是选择

最优流动性储备以最小化期望流动性管理成本， 而这

一目标也与基金经理最大化与薪酬挂钩的管理资产规

模相一致。 因此， 本文构建的优化目标函数为：

ｍｉｎ
０≤ｃＡ≤１

Ｅ（Ｃｏｓｔ）＝ ｍｉｎ
０≤ｃＡ≤１

Ｇ（ｘ１，ｒ，ｌ，β，ρＡＢ）

ｓ ｔ
０≤ｘ１≤１

１＜ｒ≤１ １
０≤ρＡＢ≤１

ì

î

í

ï
ï

ïï

（８）

其中， Ｅ（Ｃｏｓｔ） 代表 Ａ 基金的期望流动性管理成本，
各参数分别表示投资者初始赎回量 ｘ１、 风险资产收

益率 ｒ、 市场非流动性水平 ｌ、 投资者对基金净值下

跌敏感程度 β， 以及 Ａ 基金与 Ｂ 基金风险资产相似程

度 ρＡＢ。 本文在初始化设置中将基金净值和规模都标

准化为 １， 因此投资者初始赎回量 ｘ１ 最大取值为 １。
风险资产收益率 ｒ 取值为 （１， １ １］ 的半开半闭区

间， 风险资产收益率越高， 市场行情越好。 Ａ 基金与

Ｂ 基金风险资产相似程度 ρＡＢ取值为 ［０， １］。 ρＡＢ ＝ ０
表示 Ａ 基金和 Ｂ 基金风险持仓完全不同， 而 ρＡＢ ＝ １
则表示两个基金的风险持仓完全相同。

根据表 ２ 不同初始赎回下 Ａ 基金现金管理成本

和抛售外部性成本推导得到基金期望流动性管理成本

后， 本文首先分析结构性流动性错配对风险的放大机

０３
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制和多期模型对当前单期模型的改进之处， 并根据式

（８） 的优化函数求解最优流动性储备， 研究最优流

动性储备对各类参数的敏感性以及巨额赎回条款的政

策效果 （求解过程见附录 ２）。

三、 模型分析

（一） 流动性错配的影响

公募基金有别于其他金融机构的一个显著特点是

浮动权益下的流动性错配， 选择赎回的投资者仅能确

定赎回的份额， 无法确定赎回的具体金额， 且投资者

的赎回指令并不影响赎回当日的净值。 由于投资者赎

回份额以赎回当日净值结算， 因此赎回投资者将无需

承担潜在资产抛售的清算成本， 而将这部分成本转移

至剩余投资者。 最终， 形成高流动性投资者赎回需求

和跨期低流动性风险资产之间的流动性错配。 本文首

先探讨这一流动性错配对资产抛售与投资者赎回之间

棘轮效应的影响。
具体而言， 本文考虑一个不存在流动性错配的

基准情况。 此时， 投资者赎回需求将在当期被满

足， 而赎回净值按照当前已知净值 （即前一期净

值） 计算， 同时， 潜在资产抛售对剩余投资者造成

的损失将由赎回投资者出资补齐。 在这一设定下，
本文计算有无结构性流动性错配下各个核心参数的

定义式， 见表 ３。

表 ３ 有无结构性流动性错配时的核心参数

参数 名称 无结构性流动性错配 存在结构性流动性错配

Ｒ０ 初期基金净值 １ １

ＲＡ
１ Ａ 基金第一期基金净值

（ｃＡ－ｘ１）＋ｒ（１－ｃＡ）
１－ｘ１

或
（１－ｘ１）（ ｒ－λ１）＋λ１（１－ｘ１）

１－ｘ１
ｃＡ＋ｒ（１－ｃＡ）

ＲＡ
２ Ａ 基金第二期基金净值

（ｃＡ－ｘ１）＋ｒ２（１－ｃＡ）
１－ｘ１

或
ｒ（１－ｘ１）（ ｒ－λ１）＋λ１（１－ｘ１）

１－ｘ１

ｒ２（１－ｃＡ）＋（ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１ ）

１－ｘ１
或 ＲＡ

１（ ｒ－λ１）

λ１ 资产价格下跌程度 ｌ（ｘ１－ｃＡ） ｌ（ｘ１ＲＡ
１ －ｃＡ）

ＲＢ
１ Ｂ 基金第一期基金净值 ｃＢ＋ｒ（１－ｃＢ）或

［（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ′１）＋ｃＢ］
１

ｃＢ＋ｒ（１－ｃＢ）

ＲＢ
２ Ｂ 基金第二期基金净值 ｒ２（１－ｃＢ）＋ｃＢ 或［ ｒ（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ１）＋ｃＢ］ ｒ２（１－ｃＢ）＋ｃＢ 或［ ｒ（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ１）＋ｃＢ］

　 　 首先， 通过比较第一期基金净值与预期净值可

知， 在无结构性流动性错配时， 剩余投资者在第一期

的基金净值始终高于预期净值 （ＲＡ
１ ＞Ｒ０）， 因此剩余

投资者不会发生进一步赎回， 在第一期不存在投资者

赎回和资产抛售的棘轮效应。 同时， 由于风险资产增

长率不受初期抛售的影响， 因此风险资产将保持 ｒ＞１
的增长， 显然， 由于此时基金净值要高于第一期基金

净值， 则不会在第二期发生剩余投资赎回， 亦不存在

资产抛售与投资者赎回棘轮效应。
其次， 通过比较有无结构性流动性错配时风险资

产下跌程度可知， 受结构性流动性错配的影响， 基金

抛售将对风险资产价格产生更大的影响 （ ｌ（ｘ１ＲＡ
１－ｃＡ）＞

ｌ（ｘ１－ｃＡ））。 其原因在于结构性流动性错配下赎回投

资者无需承担抛售外部性成本， 赎回获得的金额要大

于无结构性流动性错配时的赎回金额， 导致在相同赎

回量情况下， 抛售对资产价格的影响更大。
再次， 本文计算了在两种情况下关联 Ｂ 基金发

生棘轮效应的临界条件。 当第一期 Ｂ 基金的净值 ＲＢ
１

小于投资者期望净值 （ＲＢ
０ ＝ １） 时， Ｂ 基金投资者将

赎回基金份额， 此时 Ａ 基金初始赎回应该满足 ｒ－ρＡＢ

λ′１≤１， 即 ｘ≥（ ｒ－１＋ρＡＢ ｃＡ ｌ） ／ （ ρＡＢ ｌ）。 通过比较此临

界值与结构性流动性错配下的赎回临界值可知， 显

然有：

ｒ－１＋ρＡＢｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌ

＞
ｒ－１＋ρＡＢｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

因此， 在结构性流动性错配下， 关联 Ｂ 基金发

生棘轮效应的初始投资者赎回 ｘ 所需的临界值变小，
在结构性流动性错配下更容易发生棘轮效应。

综上分析可知， 在结构性流动性错配的影响下，
初始投资者赎回金额 ｘ１ＲＡ

１ 较大， 流动性储备不足时

资产抛售对风险资产价格将产生更大影响。 此时， 剩

余投资者将承担初始赎回投资者的潜在抛售成本 λ１

（１－ｃＡ）， 导致所获得的净值低于预期净值， 产生剩

余投资者赎回和进一步抛售风险资产的棘轮效应， 最

终， 结构性流动性错配放大了 Ａ 基金资产抛售对关

１３
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联基金的影响， 增加了流动性管理成本。
基金净值计算方法所导致的结构性流动性错配问

题潜在地向剩余投资者施加了抛售成本， 引起基金抛

售和投资者赎回之间的棘轮效应。 目前， 国内外针对

这一问题已采取了多种应对措施。 例如， 国外文献对

基金净值摆动定价规则的效果进行了广泛的研究

（Ｃａｐｐｏｎｉ 等， ２０２０［３８］； Ｍａｌｉｋ 和 Ｌｉｎｄｎｅｒ， ２０１７［３９］；
Ｌｅｗｒｉｃｋ 和 Ｓｃｈａｎｚ， ２０１７［４０］； Ｊｉｎ 等， ２０２２［４１］）。 总体

而言， 基金抛售外部性的预防不仅需要基金管理人持

有更多的流动性储备， 亦需要考虑基金净值计算所导

致的结构性流动性错配问题。
（二） 模型对比

首先， 本文对比单期基准模型与所构建纳入棘轮

效应的多期模型， 以说明所构建多期模型的合理性。
在 Ｃｈｅｒｎｅｎｋｏ 和 Ｓｕｎｄｅｒａｍ （２０２０） ［３］ 的单期模型中，
作者基于银行抛售分析框架， 通过比较私人市场均衡

和计划者均衡下的最优流动性储备持有量， 分析基金

如何通过持有流动性储备管理抛售外部性。 本文参考

Ｃｈｅｒｎｅｎｋｏ 和 Ｓｕｎｄｅｒａｍ （２０２０） ［３］ 的研究， 构建如下

单期模型作为基准模型：

Ｅ（ＣｏｓｔＡ） ＝ ｃＡｒ ＋ ∫１ｃＡ
ＲＡ１

［ｌ（ｘ１ＲＡ
１ － ｃＡ）

（１ － ｃＡ）ｒ］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ （９）

其中， ｃＡｒ 代表基金持有流动性储备的机会成本， ｌ 表
示风险资产非流动性， 即抛售单位风险资产对资产价

格的影响， （ｘ１ＲＡ
１－ｃＡ） 表示当流动性储备不足时所需

抛售的风险资产金额， ｌ（ｘ１ＲＡ
１ －ｃＡ） （１－ｃＡ） ｒ 代表资产

抛售对整个风险投资组合的影响。 在这一基准模型

中， 基金通过流动性储备 ｃＡ 或抛售风险资产 ｘ１ＲＡ
１ －ｃＡ

以应对投资者的初始赎回， 持有流动性储备的机会成

本为 ｃＡｒ， 而抛售风险资产的成本为 ｌ（ ｘ１ＲＡ
１ －ｃＡ） （１－

ｃＡ） ｒ。 持有流动性储备越多， 基金面临的机会成本越

高， 但抛售风险资产的成本越低， 因此， Ａ 基金的最

优决策是持有流动性储备以最小化期望流动性管理

成本。
进一步地， 本文模拟分析了两种模型下 Ａ 基金

的流动性管理成本与流动性储备的关系， 以说明本

文所构建模型的改进之处。 结合当前文献的研究以

及现实情况， 建立模拟参数之间的函数关系。 为符

合投资者初始赎回高频低损的特点， 选择对数正态

分布作为投资者赎回量的基准分布， 并将模拟分布值

归一化为 ［０， １］ 区间上的取值以得到最终的初始

投资者赎回分布模拟值， 即 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ），ｌｏｇ（Ｘ） ～
Ｎ（μ，σ）。 其中 μ 和 σ 分别是正态分布的均值和标准

差。 设定 μ＝ ０ 而 σ＝ ０ ５＋２５（ ｒ－１）， 以反映投资者初

始赎回随市场状态的变化。 对于非流动性水平参数和

投资者业绩敏感度参数， 参考 Ａｍｉｈｕｄ （２００２） ［４２］、
周芳和张维 （２０１１） ［４３］、 蒋志平等 （２０１３） ［４４］ 以及

Ｇｏｌｄｓｔｅｉｎ 等 （２０１７） ［２０］的研究， 设定市场非流动性水

平与风险资产收益率之间的函数为 ｌ ＝ ｅ－２５（ ｒ－１）， 投资

者对净值下跌敏感程度与风险资产收益率之间的函数

为 β＝ １ ６－１５（ ｒ－１）。
从图 １ 模拟结果可以看出， 不管是在基准单期模

型下， 还是本文所构建多期模型下， 流动性管理成本

随流动性储备都呈现出 Ｕ 型关系。 当流动性储备较

低时， 虽然具有较低的持有流动性的机会成本， 但由

于流动性储备不足以应对初始投资者赎回， 因此存在

较高的抛售外部性成本； 当流动性储备较高时情况则

相反， 虽然 Ａ 基金可以及时应对投资者赎回， 存在

较低的抛售外部性， 但较高的流动性储备则带来较高

机会成本。
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图 １　 基准模型与多期模型下流动性

管理成本与流动性储备关系模拟结果

　 　 注： 本图模拟在单期基准模型与本文所构建多期模型下， Ａ 基金

的流动性管理成本与流动性储备之间的关系。 横坐标表示流动性储

备， 纵坐标表示流动性管理成本。 图中实线表示单期基准模型下的模

拟结果， 虚线表示本文所构建多期模型下的模拟结果， 图中标签表示

曲线最低点所对应的最优流动性储备和最低流动性管理成本。

从两种模型下的模拟结果看， 相对于本文的模型

而言， 基准单期模型低估了 Ａ 基金的流动性管理成

本， 由此确定的最优流动性储备亦较小。 单期基准模

型所确定的最优流动性储备水平为 １１％， 此时流动

性管理成本为 １ ７％， 而在本文多期模型下， 最优流

动性储备水平和对应的流动性管理成本分别为

２３
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１９ ３％和 ３ １％。 出现这一结果的主要原因在于， 单

期基准模型仅考虑抛售对风险资产价格的影响， 并未

纳入资产价格下跌后在下一期对剩余投资者的影响。
事实上， 受结构性流动性错配的影响， 基金仅能在下

一期满足初期的投资者赎回， 此时流动性储备不足导

致的资产抛售不仅会影响风险资产价格， 亦会进一步

影响下一期基金净值。 当下一期净值下跌幅度过大

时， 剩余投资者将赎回基金份额， 引起资产抛售和投

资者赎回之间的棘轮效应。
（三） 抛售外部性与最优流动性储备

进一步地， 本文考虑 Ａ 基金在最优流动性储备

的确定中是否会考虑抛售外部性对 Ｂ 基金的影响。
图 ２ 在正常市场状态 （ ｒ ＝ １ ０４） 下模拟了 Ａ 基金的

抛售外部性成本 Ｅ（ＣｏｓｔＡ→Ｂ） 以及流动性管理成本

（Ｅ（Ｃｏｓｔ）） 随流动性储备的变化情况。 从图 ２ 左图

的抛售成本可以看出， Ａ 基金对关联 Ｂ 基金的抛售外

部性成本是流动性储备的凹函数， 随着流动性储备的

增加， 抛售外部性成本逐渐下降， 且呈现出边际成本

递减的现象。 在不持有流动性储备时， Ａ 基金将对 Ｂ
基金产生约 ２ ７％的抛售外部性成本， 而当所有资产

都为流动性资产时， Ａ 基金将不存在抛售外部性。 图

２ 右图为不同流动性储备下流动性管理成本的模拟结

果， 从中可以看出， 基金的流动性管理成本呈现出先

下降后上升的 Ｕ 型变化趋势。 在流动性储备较低时，
随着流动性储备的增加， Ａ 基金抛售成本下降幅度大

于机会成本上升幅度， 因此流动性管理成本逐渐下

降， 而随着流动性储备的进一步增加， 基金抛售成本

下降幅度小于机会成本上升幅度， 因而流动性管理成

本与流动性储备的关系发生反转。
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图 ２　 不同流动性储备下抛售外部性成本与

流动性管理成本模拟结果

　 　 注： 本图模拟在本文所构建的多期模型下， Ａ 基金考虑抛售外部

性 （右图实线） 与不考虑抛售外部性 （右图虚线） 时， 流动性管理

成本与流动性储备之间的关系。 横坐标表示流动性储备， 左图纵坐标

表示 Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本， 右图纵坐标表示流动性管理

成本。

同时本文在表 ４ 中展示了在考虑抛售外部性与否

时求解的最优化结果。 从两种情况下确定的最优流动

性储备看， 在不考虑抛售外部性时， Ａ 基金的流动性

管理成本函数较低， 且所确定的最优流动性储备为

１８％。 此时 Ａ 基金自身的流动性管理成本达到了最低

（２ ７３％）， Ａ 基金管理人所有在管产品 （包括 Ａ 基

金和与其关联的 Ｂ 基金） 的流动性储备管理成本为

４ ２５％。 另一方面， 当 Ａ 基金将自身抛售对 Ｂ 基金

的外部性影响纳入目标函数时， 所确定的最优流动性

储备为 ２８ ９０％， 此时对应的所有在管产品流动性管

理成本为 ３ ９８％。

表 ４ 考虑抛售外部性与否时各参数的最优化模拟结果

不考虑抛售外部性时 考虑抛售外部性时 二者差异 变化幅度

最优流动性储备 １８ ００％ ２８ ９０％ １０ ９０％ ６０ ５６％

Ａ 基金现金管理成本 ２ ７３％ ２ ９８％ ０ ２５％ ９ １６％

总体现金管理成本 ４ ２５％ ３ ９８％ －０ ２７％ －６ ３５％

抛售外部性成本 ０ ９４％ ０ ６０％ －０ ３４％ －３６ １７％

　 　 通过比较可知， 虽然 Ａ 基金不考虑抛售外部性

时所确定的最优流动性储备使得自身流动性管理成本

最低， 但其关联的基金承受了过高的抛售外部性成本

（０ ９４％）， 因此其所有在管产品流动性储备管理成

本并非最低 （４ ２５％＞３ ９８％）。 而当 Ａ 基金在最优

决策中纳入抛售外部性成本时， 根据所有在管产品流

动性储备管理成本最低原则确定的最优流动性储备持

有比例将更高。 上述分析表明， 当关联 Ｂ 基金定义

为与基金经理薪酬体系挂钩的其他基金， 包括基金经

理管理的其他基金， 以及同一个基金公司旗下的其他

基金时， Ａ 基金将在其流动性管理成本函数中考虑对

关联 Ｂ 基金的抛售外部性。 而为了管理上述抛售外

部性， Ａ 基金需要持有更多的流动性储备。
上述分析结果也与现实情况相符。 本文按照在管

３３
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基金经理是否仅管理一只基金将所有的混合型和股票

型基金分类为单一型基金和多管理型基金， 并统计了

两类基金在 ２０１０ 年至 ２０２１ 年间年报所披露的流动性

储备持有比例平均值。 从图 ３ 的结果可以看出， 在任

何年份， 多管理型基金所持有的流动性储备都要高于

单一型基金， 相对于仅管理一只基金的情形， 管理多

只产品的基金需要准备更多的流动性资产以应对潜在

抛售的外部性。 同时， 上述基金样本期间内的平均流

动性持有比例 ２７ ９７％亦与本文模拟所得的最优流动

性储备 ２８ ９０％相近， 说明本文的数值分析结果与现

实情况相符合。
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图 ３　 单一型基金和多管理型基金

流动性储备平均值时间序列图

（四） 公募基金最优流动性储备的敏感性分析

前述分析表明， 当 Ａ 基金考虑对关联 Ｂ 基金的

抛售外部性时， 将持有更多的流动性储备。 根据模型

设定可知， 流动性储备、 投资者赎回、 市场状态、 市

场非流动性以及投资者对基金净值下跌敏感程度是影

响 Ａ 基金流动性管理成本的核心参数， 而风险资产

相似程度是影响抛售外部性成本的核心参数。 因此，

本文将通过模拟公募基金最优流动性储备对市场状

态、 市场非流动性、 投资者净值下跌敏感程度以及风

险资产相似程度的敏感性。
首先， 本文在区间 ［１ ０１， １ １］ 上生成 １０ 个

等区间的市场状态参数， 并模拟计算在每个市场状态

下考虑抛售外部性与否时的最优流动性储备。 从表 ５
的模拟结果可知， 随着市场状态参数由 １ ０１ 逐渐变

化到 １ １， 市场的流动性水平逐渐提升 （市场非流动

性参数降低）， 投资者对净值下跌的敏感程度逐渐降

低。 而从最优流动性储备的模拟结果看， 不管 Ａ 基

金是否考虑对关联 Ｂ 基金的抛售外部性， 市场行情

越好， 其持有的最优流动性储备越低。 当市场状态

参数大于 １ ０６ 后， Ａ 基金将基本不持有流动性储

备。 这一结论与当前文献的研究相符。 Ｊｉａｎｇ 等

（２０２１） ［１５］对于公司债券公募基金流动性管理政策的

实证研究发现， 在稳定的市场状态下， 由于预期投资

者赎回较少， 公募基金倾向于减少流动资产持有量而

增加对非流动资产的相对敞口。 另一方面， 从基金在

考虑外部性与否时最优流动性储备的差异看， 随着市

场状态参数变大， 市场行情变好， Ａ 基金为管理抛售

外部性所需增加的流动性储备亦在减少。 出现这一现

象的原因在于， 随着市场行情转好， 市场流动性提

升， 且基金投资者对净值下跌的敏感度下降， 因此预

期资产抛售外部性成本降低， 基金为应对抛售外部性

所需的额外流动性储备降低。 流动性储备与市场状态

的模拟关系也与图 ３ 两种类型基金流动性储备时间序

列变化趋势相符合， 在市场行情较差的 ２０１５ 年至

２０１８ 年， 基金流动性储备显著高于其他市场行情较

好的年份。
表 ５ 不同市场状态下最优流动性储备模拟结果

市场状态
市场

非流动性

投资者

净值敏感度
期望赎回

考虑抛售外部性的

最优流动性储备

不考虑抛售外部性的

最优流动性储备
最优流动性储备差异

１ ０１ ０ ７７９ １ ４５ ０ １８１ ０ ８２９ ０ ８８７ ０ ０５８

１ ０２ ０ ６０７ １ ３０ ０ １２８ ０ ５１６ ０ ５９５ ０ ０７９

１ ０３ ０ ４７２ １ １５ ０ ０３６ ０ ３４３ ０ ３９９ ０ ０５６

１ ０４ ０ ３６８ １ ００ ０ ０７０ ０ １２７ ０ １８５ ０ ０５８

１ ０５ ０ ２８７ ０ ８５ ０ ０７３ ０ ０７３ ０ １２８ ０ ０５５

１ ０６ ０ ２２３ ０ ７０ ０ ０２３ ０ ０１９ ０ ０４０ ０ ０２１

１ ０７ ０ １７４ ０ ５５ ０ ０２４ ０ ００５ ０ ００９ ０ ００４

１ ０８ ０ １３５ ０ ４０ ０ ０６１ ０ ００２ ０ ００３ ０ ００１

１ ０９ ０ １０５ ０ ２５ ０ ０５２ ０ ００１ ０ ００１ ０ ０００

１ １０ ０ ０８２ ０ １０ ０ ０１４ ０ ００１ ０ ００１ ０ ０００

４３
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　 　 其次， 为分析最优流动性储备对风险资产相似程

度的敏感性， 本文在区间 ［０， １］ 上生成 １０ 个等区

间的风险资产相似程度参数， 并模拟计算在每个风险

资产相似程度下考虑抛售外部性与否时的最优流动性

储备。 从表 ６ 的模拟结果可知， 在不考虑抛售外部性

时， 风险资产相似程度将不影响 Ａ 基金的最优流动

性储备决策。 而当考虑抛售外部性时， 风险资产相似

程度越高， Ａ 基金抛售外部性成本越高， Ａ 基金的最

优流动性储备也越大。 这一结果与 Ｃｈｅｒｎｅｎｋｏ 和 Ｓｕｎ⁃
ｄｅｒａｍ （２０２０） ［３］ 的结论一致， 当基金更加关注抛售

外部性影响时， 其持有的流动性储备越高。 但与之不

同的是， 本文通过内生参数 ρ 而非原文的外生计划者

均衡参数得到了基金持有流动性储备管理抛售外部性

的动机， 更加符合公募基金作为市场化机构， 从自身

利益最大化角度出发进行主动风险管理的特点。

表 ６ 不同风险资产相似程度下最优流动性储备模拟结果

风险资产

相似程度

不考虑抛售外部性

的最优流动性储备

考虑抛售外部性的

最优流动性储备

抛售外部性

成本

０ ０ ０ １１９ ０ １１９ ０ ０００

０ １ ０ １１９ ０ １３３ ０ ００２

０ ２ ０ １１９ ０ １５６ ０ ００４

０ ３ ０ １１９ ０ １６１ ０ ００７

０ ４ ０ １１９ ０ ２００ ０ ０１１

０ ５ ０ １１９ ０ ２２３ ０ ０１４

０ ６ ０ １１９ ０ ２２９ ０ ０１７

０ ７ ０ １１９ ０ ２５３ ０ ０２１

０ ８ ０ １１９ ０ ２６４ ０ ０２４

０ ９ ０ １１９ ０ ２７２ ０ ０２７

１ ０ ０ １１９ ０ ２７５ ０ ０３１

四、 巨额赎回条款的效果

为防止赎回量过大对基金权益、 风险资产和剩余

投资者的负面冲击， 我国监管部门对巨额赎回管理办

法进行了详细的规定①， 将公募基金单日净赎回申请

超过基金总份额 １０％的赎回定义为巨额赎回， 并要

求基金管理人对超过上限的赎回申请进行延期处理。
本文将分析这一监管规定如何缓解公募基金抛售风险

传染， 以及如何影响公募基金的流动性管理。
首先， 本文模拟了有无巨额赎回条款时， 抛售外

部性成本随流动性储备的变化情况， 以分析巨额赎回

条款的引入对抛售外部性成本的影响。 从图 ４ 右图的

模拟结果可以看出， 在巨额赎回条款规定下， 总体流

动性管理成本与流动性储备的变化关系仍同基准状态

相同， 即流动性储备和流动性管理成本之间仍存在 Ｕ
型关系， 但在巨额赎回条款的限制下， 基金具有较低

的流动性管理成本。 这一结果来源于巨额赎回条款对

抛售外部性成本的抑制作用。 从图 ４ 左图的模拟结果

可以看出， 相比于基准状态 （虚线）， 巨额赎回条款

的引入 （实线） 可以显著降低抛售外部性成本， 而

拟凹曲线意味着巨额赎回条款对抛售外部性的抑制作

用主要体现在流动性储备较少时。 这一结果说明， 当

基金由于流动性储备不足而面临抛售风险传染时， 巨

额赎回条款具有显著的风险抑制效应。 在无巨额赎回

条款限制时， 基金经理必须在下一期抛售足够多的资

产以满足投资者的所有赎回需求， 此时较大的资产抛

售量会对风险资产价格和关联基金产生较大负面影

响。 而在巨额赎回条款规定下， 基金经理所需要满足

的投资者赎回需求存在 １０％的上限， 显著降低了资

产抛售金额， 因此抑制了资产抛售对风险资产价格和

关联基金的影响。
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图 ４　 有无巨额赎回条款下抛售外部性

风险与流动性储备关系模拟图

　 　 注： 本图模拟在无巨额赎回条款时 （虚线） 与有巨额赎回条款时

（实线）， Ａ 基金考虑抛售外部性时的流动性管理成本以及抛售外部性

成本与流动性储备之间的关系。 横坐标表示流动性储备， 左图纵坐标

表示 Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本， 右图纵坐标表示流动性管理

成本。

其次， 图 ４ 右图曲线最低点所对应的最优流动性

储备意味着巨额赎回条款下基金所需持有的流动性储

备较少， 本文进一步在不同市场状态下模拟了有无巨

５３

① 详见 ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｃｓｒｃ ｇｏｖ ｃｎ ／ ｐｕｂ ／ ｚｊｈｐｕｂｌｉｃ ／ ｚｊｈ ／ ２００８０４ ／ ｔ２００８０４１８＿１４４９６ ｈｔｍ， 中国证券监督管理委员会颁布的 《证券投资基金运作管理办

法》 第三章。
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额赎回条款时 Ａ 基金的最优流动性储备。 从表 ８ 的

结果可以看出， 随着市场状态参数由 １ ０１ 逐渐变化

到 １ １， 基金持有的最优流动性储备逐渐降低。 而在

每一种市场状态参数下， 巨额赎回条款下的最优流动

性储备都要小于无巨额赎回条款时的最优流动性储

备， 这说明巨额赎回条款的引入降低了基金的流动性

约束。

表 ８ 有无巨额赎回情况下最优流动性储备

市场状态 初始最优流动性储备 巨额赎回条款下最优流动性储备

１ ０１ ８８ ７０％ ６７ ９０％

１ ０２ ５９ ５０％ ４９ ９０％

１ ０３ ３９ ９０％ ３２ ４０％

１ ０４ １８ ５０％ １５ ５０％

１ ０５ １２ ８０％ １０ ５０％

１ ０６ ４ ００％ ０ ６０％

１ ０７ ０ ９０％ ０ ００％

１ ０８ ０ ００％ ０ ００％

１ ０９ ０ ００％ ０ ００％

１ １０ ０ ００％ ０ ００％

　 　 最后， 本文模拟分析了巨额赎回条款对风险资产

价格的影响。 本文在无任何流动性储备的情况下， 计

算了有无巨额赎回条款时不同市场状态所对应的资产

下跌程度。 其中， 第一阶段资产下跌程度为 λ１， 第

二阶段资产下跌程度为 λ２， 而两阶段总体下跌程度

定义为 １－（１－λ１）（１－λ２）。 在图 ５ 的模拟结果中， 虚

线代表无巨额赎回条款的情形， 而实线代表有巨额赎

回条款的情形。 从图中可以看出， 巨额赎回条款下第

一阶段资产下跌程度较小， 第二阶段资产下跌程度较

大， 两阶段总体下跌程度较小。 这一结果表明， 巨额

赎回条款的引入将原本需要在第一期的投资者赎回递

延到第二期， 虽然增加了第二期资产抛售对风险资产

价格的影响， 但降低了第一期资产抛售对风险资产的

影响， 进而降低了剩余投资者在第二期的赎回压力。
且从对风险资产价格的整体影响看， 巨额赎回条款显

著降低了潜在资产抛售过程对风险资产价格的影响，
且这一效应在经济状态较差时更加显著。 上述结果表

明， 巨额赎回条款可以显著降低市场压力时期风险资

产抛售对资产价格的影响， 发挥了稳定风险资产价格

的作用。
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图 ５　 有无巨额赎回情况资产折价程度随经济状态变化模拟图

　 　 注： 本图模拟在无巨额赎回条款时 （虚线） 与有巨额赎回条款时 （实线）， 不同市场状态下 Ａ 基金抛售对资产价格的影响。 横坐标表示市场

状态， 左图纵坐标表示 Ａ 基金抛售对资产价格的影响。 其中， 左图表示第一阶段资产下跌程度与市场状态的模拟图形， 第二幅图表示第二阶段资

产下跌程度与市场状态的模拟图形， 第三幅图表示总体资产下跌程度与市场状态的模拟图形。

五、 结论与建议

在规模和市场影响力持续增长的背景下， 亟待厘

清公募基金的风险传染机制和风险管理行为。 本文构

建一个多期理论框架， 将公募基金 “高频低损” 常

态化赎回、 流动性错配、 管理资产规模激励等因素纳

入其中， 分析公募基金的风险资产抛售与最优流动性

管理。 理论分析结果表明， 净值计算规则所导致的流

动性错配使得基金剩余投资者承担了初始投资者赎回

的清算成本， 扩大了资产抛售对风险资产价格的负面

影响， 放大了投资者赎回和风险资产抛售之间的棘轮

效应； 相对单期基准模型而言， 本文所构建的多期模

型可以更加准确地刻画抛售风险， 所确定的最优流动

性储备可以有效降低抛售对关联基金的负外部性； 出

６３



　 ２０２２ 年第 ８ 期 ·金融保险·

于在管资产规模最大化激励目标， 公募基金有动机持

有额外流动性储备降低自身资产抛售对关联基金的外

部性成本； 从最优流动性储备的参数敏感性看， 最优

流动性储备与市场状态呈现正相关关系， 与市场非流

动性水平、 投资者净值下跌敏感程度以及与关联基金

风险相似程度呈现负相关关系。 而对巨额赎回条款的

政策效果评估结果看， 巨额赎回条款可以缓解基金在

初期的抛售压力， 降低剩余投资者承担的清算成本，
缓解基金的流动性约束， 可以显著降低资产抛售对风

险资产价格的影响。
本文的结果为公募基金资产抛售和微观风险管理

行为的研究提供了新的视角。 基金之间由于持有共同

股票而紧密相连， 单个基金的抛售行为不仅会影响持

仓股票的价格， 也会对关联基金产生负面影响。 基金

经理应该意识到， 配置过多的风险资产虽然可能会提

升基金的绩效， 而一旦流动性储备无法满足投资者的

赎回要求时， 对自身在管资产的规模以及母公司的绩

效都会产生负面影响。 因此， 基金经理在进行大类资

产配置时不能仅从单个基金的利益出发， 应该将对于

市场的潜在抛售成本考虑在内。 对于监管部门而言，
虽然大额赎回条款可以显著降低抛售外部性， 但并未

完全消除抛售外部性， 应该规定基金在大类资产配置

中的流动性储备下限， 防止基金出现持有过高风险资

产带来的抛售风险， 这既可以降低宏观外部冲击下基

金抛售行为导致的资本市场踩踏， 也可以规范基金的

常态化投资者赎回管理决策。 对于基金的投资者而

言， 应该建立起长期价值投资的理念， 不应盲目追求

基金短期业绩， 从基金夏普比率、 最大回撤等方面综

合考虑基金的长期稳定性， 防止基金短期风险偏好过

高对自身投资的影响。

附录

附录 １　 不同情形下的流动性管理成本

通过原文中的模型设定可知， 当 Ａ 基金遭遇 “高频低损” 的初始投资者赎回时， 可能出于流动性储备不

足的原因而抛售风险资产， 并潜在地影响关联 Ｂ 基金以及剩余投资者行为。 此时， 基金经理的最优化行为是

持有流动性储备以最大化与薪酬体系挂钩的资产规模， 这一最优化目标等价于持有流动性储备以最小化流动性

储备管理成本， 本文建立预期流动性管理成本函数进行分析。 管理规模最大化意味着与管理规模高度相关的现

金持有成本、 抛售价值缩减、 基金规模缩减最小化， 因此本文设定公募基金的流动性管理成本包括持有现金的

机会成本、 资产抛售导致的风险资产价值缩减、 剩余投资者赎回导致的规模缩减以及关联基金剩余投资者赎回

导致的规模缩减。 不同条件下的流动性管理成本构成见附表 １， 本文根据是否发生抛售和基金抛售与投资者赎

回间棘轮效应， 构建不同条件下的流动性管理成本函数， 并根据预期流动性管理成本函数求解最优流动性

储备。

附表 １ 不同条件下的流动性管理成本

条件 流动性管理成本

ｘ１ＲＡ
１ ＜ｃＡ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ ＝机会成本

ｃＡ＜ｘ１ＲＡ
１ 和 ＲＡ

２ ＞ＲＡ
１ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减）＋Ｂ 基金资产价值缩减

ＲＡ
１ ＜ＲＡ

２ 和 ＲＢ
２ ＞ＲＢ

１ Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减＋Ａ 基金投资赎回规模缩减）＋Ｂ 基金资产价值缩减

ＲＢ
１ ＜ＲＢ

２
Ｃｏｓｔ＝ＣｏｓｔＡ＋ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝（机会成本＋Ａ 基金资产价值缩减＋Ａ 基金投资赎回规模缩减）

＋（Ｂ 基金资产价值缩减＋Ｂ 基金投资者赎回规模缩减）

　 　 注： 表中 Ｃｏｓｔ 表示 Ａ 基金现金管理成本， ＣｏｓｔＡ 表示 Ａ 基金自身的现金管理成本， ＣｏｓｔＡ→Ｂ表示 Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本。

１ 流动性储备充足时的流动性管理成本。
首先考虑 Ａ 基金流动性储备可以满足投资者初始赎回的情形， 此时， ｘ１ＲＡ

１＜ｃＡ， Ａ 基金无需抛售风险资产，
不会对风险资产的价格产生影响。 比较公式 （１） 和公式 （２） 可知，

ＲＡ
２－ＲＡ

２ ＝
ｒ２（１－ｃＡ）＋（ｃＡ－ｘ１Ｒ１）

１－ｘ１
－［ｃＡ＋ｒ（１－ｃＡ）］ ＝ ｒ（１－ｃ

Ａ）（ｒ－１）
１－ｘ１

＞０

７３
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ＲＢ
２ －ＲＢ

２ ＝
ｒ２（１－ｃＢ）＋ｃＢ

１
－［ｃＢ＋ｒ（１－ｃＢ）］ ＝ ｒ（１－ｃＢ）（ｒ－１）＞０

当现金储备充足时， 两个基金在第二期的净值要高于各自剩余投资者的净值预期， 即第一期的净值。 此时

Ａ 基金的流动性储备可以应对投资者赎回， 无需抛售任何风险资产。 因此， 对于 Ａ 基金而言， 其流动性管理

成本仅为持有流动性储备的机会成本， Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本为 ０：

ＣｏｓｔＡ ＝ ｒ２（ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１）＋ｘ１ＲＡ

１ ｒ （Ａ１）
ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝ ０ （Ａ２）

其中， ｒ２ （ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１） 表示 Ａ 基金在期间内持有流动性储备所产生的机会成本， 而 ｘ１ＲＡ

１ ｒ 则表示 Ａ 基金仅在第

一期持有流动性储备所产生的机会成本。
２ 流动性储备不足时的流动性管理成本。
当流动性储备无法满足投资者赎回要求时， 即 （ｘ１ＲＡ

１＞ｃＡ）， Ａ 基金需要在第二期抛售一定的风险资产以应

对投资者赎回， 根据公式 （４）， 抛售对风险资产价格的影响为：

λ１ ＝ ｌＸ１ ＝ ｌ（ｘ１ＲＡ
１－ｃＡ）

其中， ｌ 代表风险资产的非流动性， ｘ１ＲＡ
１ 表示投资者的赎回金额， ｃＡ 表示 Ａ 基金的流动性储备， 而 ｘ１ＲＡ

１ －ｃＡ 则

表示 Ａ 基金需要抛售的风险资产金额。
当抛售风险资产后， Ａ 基金的流动性管理成本将包含风险资产价格下跌所导致的规模缩减。 由于流动性储

备仅在第一期存在， 因此机会成本为第一期的风险资产收益率乘以流动性储备 ｃＡｒ； 第二期初始时风险资产的

金额为 ｒ（１－ｃＡ）， 因此风险资产遭受的总损失为 λ１ｒ（１－ｃＡ）。 因此， Ａ 基金的流动性管理成本为：

ＣｏｓｔＡ ＝ ｃＡｒ＋λ１ｒ（１－ｃＡ） （Ａ３）

对于 Ｂ 基金而言， Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本为 Ｂ 基金风险资产遭受的损失， 两个基金之间风险资产

持仓相似度为 ρＡＢ， 则 Ａ 基金抛售对 Ｂ 基金所持风险资产的价格影响为 ρＡＢλ１， Ｂ 基金在第二期初始时风险资产

的金额为 ｒ（１－ｃＢ）， 因此 Ｂ 基金遭受的风险资产损失为：

ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝ ρＡＢλ１［ｒ（１－ｃＢ）］ （Ａ４）

接下来， 本文将分析不同情况下剩余投资者赎回所导致的基金规模缩减。 对于 Ａ 基金而言， 比较公式

（１） 和公式 （５） 可知， 若 ＲＡ
２≤ＲＡ

１， 即 ｘ１≥［ ｒ－１＋ｃＡ ｌ］ ／ （ ｌＲＡ
１）， 根据公式 （７）， 剩余投资者将在期末赎回份额

β（ＲＡ
１－ＲＡ

２）， 对应的赎回金额为 βＲＡ
２（ＲＡ

１－ＲＡ
２）。 由于 Ａ 基金在第二期末没有任何流动性储备， 因此需要抛售风

险资产以应对投资者赎回， 根据公式 （４）， 此时对价格的影响为：

λＡ
２ ＝ ｌβＲＡ

２（ＲＡ
１－ＲＡ

２）

由此导致的风险资产损失为 λＡ
２ＲＡ

２（１－ｘ１）。 此时， Ａ 基金的流动性管理成本将包含投资者赎回导致的管理资产

规模缩减， 即：

ｄＣｏｓｔＡ ＝ ｃＡｒ＋λ１ｒ（１－ｃＡ）＋βＲＡ
２（ＲＡ

１－ＲＡ
２）＋λＡ

２ＲＡ
２（１－ｘ１） （Ａ５）

对于 Ｂ 基金而言， 比较公式 （１） 和公式 （６） 可知， 当第二期净值低于预期时有 ｒ（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ１）＋ｃＢ≤
ｃＢ＋ｒ（１－ｃＢ）， 此时 ｘ１ 满足：

ｘ１≥
ｒ－１＋ρＡＢｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

此时， 风险资产价格下跌幅度过大， 导致 Ｂ 基金净值下跌超过投资者的净值预期， 根据公式 （７）， 剩余

投资者将会选择赎回份额 β（ＲＢ
１ －ＲＢ

２ ）， 对应赎回金额为 βＲＢ
２ （ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ）。 此时 Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本将取

决于 Ｂ 基金的流动性储备是否足够应对投资者赎回。 当 Ｂ 基金的流动性储备较为充足时 （βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ） ＜ｃＢ），

８３
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Ｂ 基金无需抛售风险资产， 此时的抛售成本将包括投资者赎回导致的资产规模缩减， 即：

ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝ ρＡＢλ１［ｒ（１－ｃＢ）］＋βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ） （Ａ６）

若 Ｂ 基金在第二期末的流动性储备无法满足剩余投资者的赎回， Ｂ 基金将在第二期末抛售风险资产， 此时

根据公式 （４） 对风险资产价格的影响为：

λＢ
２ ＝ ｌ（ｘＢ

２ＲＢ
２ －ｃＢ）＝ ｌ［βＲＢ

２（ＲＢ
１ －ＲＡ

２）－ｃＢ］

由此导致的风险资产损失为 λＢ
２（１－ｃＢ） ｒ（ ｒ－ρＡＢλ１）。 因此， Ａ 基金对 Ｂ 基金的外部性成本将包括 Ａ 基金抛

售导致的风险资产损失、 Ｂ 基金剩余投资者赎回导致的资产规模缩减以及 Ｂ 基金抛售导致的风险资产损失：

ＣｏｓｔＡ→Ｂ ＝ ρＡＢλ１［ｒ（１－ｃＢ）］＋βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ）＋λＢ

２ ｒ（１－ｃＢ）（ｒ－ρＡＢλ１） （Ａ７）

综上所述， 结合公式 （Ａ１） ～ （Ａ７） 可知， 投资者初始赎回量 ｘ１ 与 Ａ 基金流动性管理成本以及 Ｂ 基金所承

受的抛售外部性成本关系见附表 ２。

附表 ２ 不同初始赎回下 Ａ 基金现金管理成本和抛售成本

初始赎回 ＣｏｓｔＡ ＣｏｓｔＡ→Ｂ

ｘ１＜
ｃＡ

ＲＡ
１

（ｃＡ－ｘ１ＲＡ
１ ） ｒ２＋ｘ１ＲＡ

１ ｒ－ｃＡ ０

ｃＡ

ＲＡ
１
≤ｘ１≤

（ ｒ－１＋ｃＡ ｌ）
ｌＲＡ

１
ｃＡ ｒ－ｃＡ＋λ１ ｒ（１－ｃＡ） ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］

［ ｒ－１＋ｃＡ ｌ］
ｌＲＡ

１
≤ｘ１≤

ｒ－１＋ρＡＢ ｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

ｘ１≥
ｒ－１＋ρＡＢ ｃＡ ｌ
ρＡＢ ｌＲＡ

１

β（ＲＢ
１ －ＲＢ

２ ）ＲＢ
２ ＞ｃＢ

ｃＡ ｒ＋λ１ ｒ（１－ｃＡ）＋βＲＡ
２（ＲＡ

１ －ＲＡ
２ ）

＋λ２ＲＡ
２（１－ｘ１）

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］＋βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ）

ρＡＢλ１［ ｒ（１－ｃＢ）］＋ρＡＢλ２［ ｒ（１－ｃＢ）］＋βＲＢ
２（ＲＢ

１ －ＲＢ
２ ）＋λＢ２ ｒ（１－ｃＢ）（ ｒ－ρＡＢλ１）

附录 ２　 基金期望流动性管理成本定义式

在 Ａ 基金考虑抛售外部性与否时， 其期望流动性管理成本 Ｅ（Ｃｏｓｔ） 的具体定义式存在差异。 首先， 当 Ａ
基金忽略抛售外部性， 仅考虑投资者赎回对自身的冲击时， 根据公式 （Ａ１）、 （Ａ３） 和 （Ａ５）， 其期望流动性

管理成本为：

Ｅ（Ｃｏｓｔ） ＝ ∫
ｃＡ

ＲＡ１

０
［ｒ２（ｃＡ － ｘ１ＲＡ

１） ＋ ｘ１ＲＡ
１ ｒ］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫

ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

ｃＡ

ＲＡ１

［ｃＡｒ ＋ λ１ｒ（１ － ｃＡ）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１

＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

［ｃＡｒ ＋ λ１ｒ（１ － ｃＡ） ＋ βＲＡ
２（ＲＡ

１ － ＲＡ
２） ＋ λ２ＲＡ

２（１ － ｘ１）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１

化简后有：

Ｅ（Ｃｏｓｔ） ＝ ∫
ｃＡ

ＲＡ１

０
［ｒ２（ｃＡ － ｘ１ＲＡ

１） ＋ ｘ１ＲＡ
１ ｒ］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫１ｃＡ

ＲＡ１

［ｃＡｒ ＋ λ１ｒ（１ － ｃＡ）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１

＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

［βＲＡ
２（ＲＡ

１ － ＲＡ
２） ＋ λ２ＲＡ

２（１ － ｘ１）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ （Ａ８）

其次， 当 Ａ 基金考虑资产抛售对关联 Ｂ 基金的抛售外部性时， 根据公式 （Ａ２）、 （Ａ４）、 （Ａ６） 和 （Ａ７），
其对于 Ｂ 基金的外部性成本为：

９３
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Ｅ（ＣｏｓｔＡ→Ｂ） ＝ ∫
ｃＡ

ＲＡ１

０
０ ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫

ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

ｃＡ

ＲＡ１

ρＡＢλ１［ｒ（１ － ｃＢ）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫
ｒ－１＋ρＡＢｃ

Ａｌ

ρＡＢｌＲ
Ａ
１

ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

｛ρＡＢλ１［ｒ（１ － ｃＢ）］

＋ ρＡＢλ２［ｒ（１ － ｃＢ）］｝ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫１ｒ－１＋ρＡＢｃＡｌ
ρＡＢｌＲ

Ａ
１

｛ρＡＢλ１［ｒ（１ － ｃＢ）］ ＋ ρＡＢλ２［ｒ（１ － ｃＢ）］

＋ βＲＢ
２（ＲＢ

１ － ＲＢ
２ ）｝ｆ（ｘ１）ｄｘ１

化简后有：

Ｅ（ＣｏｓｔＡ→Ｂ） ＝ ∫１ｃＡ
ＲＡ１

ρＡＢλ１［ｒ（１ － ｃＢ）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

ρＡＢλ２［ｒ（１ － ｃＢ）］ｆ（ｘ１）ｄｘ１

＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡρＡＢｌ
ｌρＡＢＲ

Ａ
１

βＲＢ
２（ＲＢ

１ － ＲＢ
２ ）ｆ（ｘ１）ｄｘ１ （Ａ９）

此时， Ａ 基金在考虑抛售外部性时的期望流动性管理成本为自身流动性管理成本与抛售外部性成本之和：

Ｅ（Ｃｏｓｔ） ＝ ∫
ｃＡ

ＲＡ１

０
｛ｒ２（ｃＡ － ｘ１ＲＡ

１） ＋ ｘ１ＲＡ
１ ｒ｝ｆ（ｘ１）ｄｘ１ ＋ ∫１ｃＡ

ＲＡ１

｛ｃＡｒ ＋ λ１ｒ（１ － ｃＡ） ＋ ρＡＢλ１［ｒ（１ － ｃＢ）］｝ｆ（ｘ１）ｄｘ１

＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡｌ
ｌＲＡ１

｛βＲＡ
２（ＲＡ

１ － ＲＡ
２） ＋ λ２ＲＡ

２（１ － ｘ１） ＋ ρＡＢλ２［ｒ（１ － ｃＢ）］｝ｆ（ｘ１）ｄｘ１

＋ ∫１ｒ－１＋ｃＡρＡＢｌ
ｌρＡＢＲ

Ａ
１

βＲＢ
２（ＲＢ

１ － ＲＢ
２ ）ｆ（ｘ１）ｄｘ１ （Ａ１０）

在得到基金期望流动性管理成本 （Ａ８） ～ （Ａ１０） 后， 本文首先分析结构性流动性错配对风险的放大机制和

多期模型对当前单期模型的改进之处， 并根据优化函数求解最优流动性储备， 研究最优流动性储备对各类参数

的敏感性以及巨额赎回条款的政策效果。
附录 ３　 模拟参数设定说明

本文数值分析的核心参数包括风险资产收益率 ｒ、 投资者初始赎回分布 ｘ１、 非流动性比率 ｌ 以及投资者对

净值下跌敏感程度 β。 在模拟时， 本文结合当前学者的研究以及现实情况， 建立参数之间的函数关系。
首先， 为了满足投资者初始赎回高频低损的特点， 本文选择对数正态分布作为基准分布， 并将模拟分布值

归一化为 ［０， １］ 区间上的取值以得到最终的初始投资者赎回分布模拟值， 即 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～Ｎ（μ，
σ）。 其中 μ 和 σ 分别是正态分布的均值和标准差。 根据 Ｃｈｅｎ 等 （２０１０） ［２４］的研究， 基金投资者在市场压力时

期会出于避险需求而大规模赎回基金份额， 加剧金融市场不稳定。 投资者在市场压力时期急剧下降的风险偏好

会导致巨大的流动性需求， 导致机构投资者通过抛售风险资产来满足流动性偏好， 甚至会出现流动性囤积现象

（Ｃａｂａｌｌｅｒｏ 和 Ｋｒｉｓｈｎａｍｕｒｔｈｙ， ２００８［４５］）。 基于此， 本文设定 μ＝ ０ 而 σ ＝ ０ ５＋２５（ ｒ－１）， 以反映投资者初始赎回

随市场状态的变化。 当市场状态参数 ｒ 较小时， 所对应正态分布标准差亦较小， 此时 ｘ１ 的分布更加分散， 将

具有更多大额的初始赎回； 而当市场状态参数较大时， 此时 ｘ１ 的分布更加集中于左侧， 投资者初始赎回分布

呈现出更加显著的高频低损特点。
对于非流动性水平参数和投资者业绩敏感度参数， 本文参考 Ａｍｉｈｕｄ （２００２） ［４２］、 周芳和张维 （２０１１） ［４３］、

蒋志平等 （２０１３） ［４４］以及 Ｇｏｌｄｓｔｅｉｎ 等 （２０１７） ［２０］ 的研究， 设定市场非流动性水平与风险资产收益率之间的函

数为 ｌ＝ｅ－２５（ ｒ－１）， 投资者对净值下跌敏感程度与风险资产收益率之间的函数为 β＝ １ ６－１５（ ｒ－１）。
在上述参数设定下， 各图标的模拟过程为：
在图 １ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ ＝ １ ０４， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～

Ｎ（０， １ ５）， 非流动性比率 ｌ＝ ０ ３６８， 投资者对净值下跌敏感程度 β ＝ １ ００。 本文在区间 ［０， １］ 上生成等间

隔的 １ ０００ 个流动性储备参数 ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回， 以计算每个流动性储

备 ｃ 所对应的平均流动性管理成本， 并绘制得到图 １。
０４
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在图 ２ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ ＝ １ ０４， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～
Ｎ（０， １ ５）， 非流动性比率 ｌ＝ ０ ３６８， 投资者对净值下跌敏感程度 β＝ １ ００， 风险资产相似程度 ρ＝ １。 本文在区

间 ［０， １］ 上生成等间隔的 １ ０００ 个流动性储备参数 ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回，
以计算每个流动性储备 ｃ 所对应的平均流动性管理成本与抛售外部性成本， 并绘制得到图 ２。

在图 ４ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ ＝ １ ０４， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～
Ｎ（０， １ ５）， 非流动性比率 ｌ＝ ０ ３６８， 投资者对净值下跌敏感程度 β＝ １ ００， 风险资产相似程度 ρ＝ １。 本文在区

间 ［０， １］ 上生成等间隔的 １ ０００ 个流动性储备参数 ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回，
以计算每个流动性储备 ｃ 所对应的平均流动性管理成本与抛售外部性成本， 并绘制得到图 ４。

在图 ５ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ∈（１， １ １）， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， 其

中 ｌｏｇ（Ｘ） ～Ｎ（０， ０ ５＋２５（ ｒ－１））， 非流动性比率 ｌ＝ｅ－２５（ ｒ－１）， 投资者对净值下跌敏感程度 β ＝ １ ６－１５（ ｒ－１）， 风

险资产相似程度 ρ＝ １。 在每一市场状态下， 本文模拟生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回， 并计算每一投资者赎回

参数下基金抛售导致的资产下跌程度 λ１ 和 λ２， 以及两次抛售引起的总资产下跌程度 １－（１－λ１）（１－λ２）， 通过

计算每一状态下的平均下跌程度， 最终得到图 ５。
在表 ４ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ∈（１， １ １］， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， 其

中 ｌｏｇ（Ｘ） ～Ｎ（０， ０ ５＋２５（ ｒ－１））， 非流动性比率 ｌ＝ｅ－２５（ ｒ－１）， 投资者对净值下跌敏感程度 β＝ １ ６－１５（ ｒ－１）， 风

险资产相似程度 ρ＝ １。 本文生成 １０ 个市场状态参数 ｒ， 对于每个市场状态， 本文在区间 ［０， １］ 上生成等间

隔的 １ ０００ 个流动性储备参数 ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回， 以计算每个流动性储

备 ｃ 所对应的平均流动性管理成本， 并计算在每个市场状态下最小流动性管理成本所对应的流动性储备， 最终

得到表 ４。
在表 ５ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ ＝ １ ０４， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～

Ｎ（０，１ ５）， 非流动性比率 ｌ＝ ０ ３６８， 投资者对净值下跌敏感程度 β ＝ １ ００， 风险资产相似程度 ρ∈［０， １］。 本

文生成 １０ 个反映风险资产相似程度的参数， 并在每个参数下生成区间 ［０， １］ 上等间隔的 １ ０００ 个流动性储

备参数 ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回， 以计算每个流动性储备 ｃ 所对应的平均流动

性管理成本与抛售外部性成本， 并计算在每个风险资产相似度下最小流动性管理成本所对应的流动性储备和抛

售外部性成本， 最终得到表 ５。
在表 ７ 中， 相关的模拟参数为： 风险资产收益率 ｒ ＝ １ ０４， 投资者初始赎回分布 ｘ１ ＝Ｘ ／ ｍａｘ（Ｘ）， ｌｏｇ（Ｘ） ～

Ｎ（０， １ ５）， 非流动性比率 ｌ＝ ０ ３６８， 投资者对净值下跌敏感程度 ｂｅｔａ ＝ １ ００， 风险资产相似程度 ρ ＝ １。 本文

生成 １０ 个市场状态参数 ｒ， 对于每个市场状态， 本文在区间 ［０， １］ 上生成等间隔的 １ ０００ 个流动性储备参数

ｃ， 在每个参数 ｃ 的设定下生成 １０ ０００ 个随机投资者赎回， 以计算每个流动性储备 ｃ 所对应的平均流动性管理

成本， 并计算在每个市场状态下最小流动性管理成本所对应的流动性储备， 最终得到表 ７。
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一、 引言

党的十九大报告明确指出， 要增强金融服务实体

经济能力， 提高直接融资比重， 促进多层次资本市场

健康发展。 这充分体现了党和国家对资本市场的高度

重视， 也为资本市场改革发展指明了方向。 纵观三十

年历程， 我国资本市场栉风沐雨， 春华秋实， 实现了

跨越式发展， Ａ 股总市值已稳居世界第二位， 在拓展

融资渠道、 优化资源配置、 建立现代企业制度等方面

发挥了不可替代的作用。 在欣喜于这令人瞩目成就的

同时， 诸如市场操纵等不和谐音符的负面影响仍需高

度警惕。 部分游资、 内部知情者等在利益驱使下利用

资金和信息优势进行市场操纵， 蓄意制造虚假繁荣、
引发股价剧烈波动 （李志辉和王近， ２０１８［１］ ）， 散户

等小资金在此期间损失惨重 （李梦雨和李志辉，
２０１９［２］）， 这严重影响了中小投资者对我国资本市场

的信心。 已有研究表明， 股票市场操纵将显著降低市

场流动性 （李志辉等， ２０１８［３］ ）、 信息效率 （孙广宇

等， ２０２１［４］）， 加重股价崩盘风险 （李梦雨和李志

辉， ２０１９［２］ ）， 扰乱市场价格发现机制 （李梦雨，
２０１５［５］）， 制约资本市场服务实体经济的广度和深

度。 所以， 分析股票市场操纵的演化机制， 探究抑制

股票市场操纵的理论方法和实践途径具有重大意义。
中国证监会官网显示， 截至 ２０２１ 年 １２ 月， 证监

会累计公布了 １６０ 例股票市场操纵案件， 其中 １４４ 例

的操纵实施主体为个人， 占比达 ９０％， 合格境外机

构投资者 （ＱＦＩＩ） 等专业机构投资者的涉案占比为

０。 经严格资质审核的 ＱＦＩＩ， 是优质且重点的机构投

资者， 上述已查处案例的统计是否在一定程度上说明

ＱＦＩＩ 能够稳定资本市场？ 事实上， 为进一步提升中

国资本市场发展质量， ＱＦＩＩ 于 ２００２ 年 １２ 月被正式引

入我国， 这一创新性制度迅速为中国资本市场注入了

新鲜而有活力的血液 （李春涛等， ２０１８［６］ ）。 截至

２０２０ 年年底， ＱＦＩＩ 数量已达 ５５８ 家， 持有 Ａ 股市值

超 ２ ０００ 亿元， 愈发凸显 ＱＦＩＩ 在我国资本市场的重要

作用。 部分国家和地区的经验表明， ＱＦＩＩ 制度的引

入不仅可以增加市场资金供应 （Ａｍｉｈｕｄ 和 Ｍｅｎｄｅｌｓｏｎ，
２００８［７］）、 减少市场波动 （Ｌｉ 等， ２０１１［８］ ）， 还可促

进资本市场的成熟化和专业化。 ＱＦＩＩ 的进入同样能

促使上市公司改善内部治理机制、 提高信息披露水平

（杨海燕等， ２０１２［９］ ）， 进而提升股市透明程度和规

范程度。 针对 ＱＦＩＩ 的研究一直是学术界的热点， 已

形成的相关文献汗牛充栋。 但遗憾的是， 目前鲜有文

献将 ＱＦＩＩ 的作用延伸至股票市场操纵领域， 也鲜有

文献针对二者之间的影响机制展开研究。 在我国不断

加快资本市场开放并大幅放开 ＱＦＩＩ 投资限制的背景

下， ＱＦＩＩ 持股能否抑制股票市场操纵是非常重要而

又亟待解决的问题。
鉴于此， 本文使用 ２０１１—２０１８ 年沪深 Ａ 股上市

公司数据， 基于尾市价格偏离模型检验了 ＱＦＩＩ 持股

对股票市场操纵的影响。 研究发现： ＱＦＩＩ 持股与股

票市场操纵显著负相关， 在使用工具变量、 倾向得分

匹配 （ＰＳＭ）、 模型替换等方法缓解内生性问题后，
结论稳健。 机制分析表明， ＱＦＩＩ 持股可通过提升上

市公司信息透明度、 提高股票流动性来抑制市场操

纵。 进一步分析发现， 在单一大股东、 低独立董事占

比、 低市场化水平等弱监督环境下 ＱＦＩＩ 对市场操纵

的抑制作用更显著。
本文可能的边际贡献如下： 第一， 已有的 ＱＦＩＩ

相关文献大多集中于 ＱＦＩＩ 对公司治理的影响研究

（Ａｇｇａｒｗａｌ 等， ２０１１［１０］； Ｂｅｎａ 等， ２０１７［１１］ ）， 关于股

票市场操纵的研究主要是基于案例事件和交易数据的

股票市场操纵行为识别研究 （李梦雨， ２０１５［５］；
Ａｉｔｋｅｎ 等， ２０１５［１２］； 姚远等， ２０１６［１３］ ）、 市场操纵

对股票市场质量的影响研究 （李志辉等， ２０１８［１］；
李梦雨和李志辉， ２０１９［２］）， 罕有将 ＱＦＩＩ 持股和市场

操纵进行关联分析的研究， 所以本文具有较高的创新

价值。 第二， 针对遗漏变量、 反向因果等内生性问

题， 目前学术界通常使用同一年度同行业的其他上市

公司的解释变量平均值作为工具变量 （李春涛等，
２０１８［６］； 魏熙晔等， ２０２０［１４］）， 本文创新性地选取与

市场操纵关联性弱、 与 ＱＦＩＩ 持股关联性强的经营和

财务指标， 然后利用主成分分析构建工具变量。 这为

工具变量的选取提供了参考， 具有较好的创新性。 第

三， 本文的机制分析和进一步分析探明了 ＱＦＩＩ 持股

影响股票市场操纵的作用渠道， 这为监管部门完善相

关法律制度、 监管政策提供了十分有益的借鉴。

二、 文献综述

（一） 股票市场操纵相关研究

在市场操纵行为的识别与监测方面， 李梦雨

（２０１５） ［５］收集了证监会的行政处罚案例， 利用倍差

法对市场操纵行为进行了分析， 发现股票交易规模、
有效价差、 日收益率等指标在操纵期间出现显著异

４４
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常， 并利用 Ｌｏｇｉｔ 模型建立了市场操纵监测和预警机

制。 陆蓉和陈小琳 （２００９） ［１５］在分析市场操纵处罚案

例后发现被操纵股票呈现出低 Ｂｅｔａ 系数现象， 同时

利用神经网络、 决策树等构建了三个市场操纵识别模

型。 Ａｉｔｋｅｎ 等 （２０１５） ［１２］基于日内高频交易数据构建

了尾市价格偏离模型， 使操纵行为的识别与监控不再

局限于事件研究。 李志辉和王近 （２０１８） ［１］、 李志辉

等 （２０１８） ［３］认为股票如果发生收盘价操纵， 其价格

在当日临近收盘以及下一交易日将出现显著异常， 并

基于中国股市高频交易数据构建了收盘价操纵识别模

型。 在市场操纵的影响因素方面， 李志辉和邹谧

（２０１８） ［１６］从上市公司特征角度对影响市场操纵的因

素进行了探究， 发现被操纵股票通常具有市值规模较

小、 盈利能力偏弱的特点。 Ｃｏｍｅｒｔｏｎ⁃Ｆｏｒｄｅ 和 Ｐｕｔｎｉｎš
（２０１１） ［１７］研究指出信息不透明、 流动性差是股票被

操纵的重要原因。 Ｂａｒｂｏｓａ （２０１２） ［１８］ 基于理论预期

模型研究发现， 假如其他投资者较为成熟并且具有良

好的信息甄别能力， 则操纵者需要承担较高的成本才

能操纵成功。 李志辉和金波 （２０２１） ［１９］研究认为， 公

司战略越激进， 则企业信息透明度越差， 从而发生市

场操纵的可能性更高。 李志辉等 （２０２１） ［２０］ 研究指

出， 融资融券制度能够提升上市公司股票流动性， 从

而对市场操纵产生抑制作用。
（二） ＱＦＩＩ 持股相关研究

大部分学者认为 ＱＦＩＩ 能够稳定股票市场、 提升

上市公司治理水平， 对资本市场发展起到积极的促进

作用。 李春涛等 （２０１８） ［６］认为， ＱＦＩＩ 需要通过证监

会关于治理结构、 经营行为等方面的严格审核， 通常

是国际知名的机构投资公司， 在成熟的资本市场形成

了先进的价值投资体系， 拥有高度专业化的投资团

队， 具备较强的信息获取和处理能力。 因此， ＱＦＩＩ
可提升投资者成熟度、 降低市场风险。 魏熙晔等

（２０２０） ［１４］指出， ＱＦＩＩ 作为一种特殊的机构投资者，
还可通过提升股价信息含量、 提升公司治理水平来降

低交易成本。 Ｇｉｌｌａｎ 和 Ｓｔａｒｋｓ （２００３） ［２１］ 发现相比于

国内机构投资者， 经过严格资质审核的境外机构投资

者更能通过外部监督机制来改善公司治理水平。 Ｅｄ⁃
ｍａｎｓ （２００９） ［２２］研究指出， ＱＦＩＩ 可通过 “用脚投票”
的方式远离他们认为不值得投资的公司， 而 ＱＦＩＩ 作

为一个风向标， 会对其他投资者产生重要影响， ＱＦＩＩ
的不满会对管理层形成较大压力， 促使管理层提升公

司治理水平以及信息披露质量， 从而对上市公司形成

监督作用。 乔琳等 （２０１９） ［２３］ 证明了 ＱＦＩＩ 网络关系

可以通过提高上市公司信息透明度和公司治理水平提

升上市公司价值。 杨海燕等 （ ２０１２） ［９］ 研究表明，
ＱＦＩＩ 持股能够显著提升上市公司信息披露质量。 刘

贝贝和赵磊 （２０２１） ［２４］ 从实证层面证明了 ＱＦＩＩ 能够

提升我国资本市场有效性。 但也有少部分学者认为

ＱＦＩＩ 未能起到监督公司管理层、 稳定股票市场的作

用。 由于监督是需要时间和成本的 （Ａｄｍａｔｉ 和 Ｐｆｌｅｉ⁃
ｄｅｒｅｒ， ２００９［２５］）， 所以机构投资者可能扮演了短期逐

利者的角色。 在金融监管不够完善的情形下， 国际资

本流入反而会降低市场效率， 增加股市风险 （Ｃｈｅｎ
等， ２０１３［２６］）。

综上所述， 现有学者基于信息透明度、 公司治

理、 股价波动、 市场风险等视角对 ＱＦＩＩ 持股的经济

后果开展了大量研究， 但是鲜有文献将 ＱＦＩＩ 持股的

相关影响延伸至股票市场操纵领域。 早期， 关于股票

市场操纵的识别研究主要是利用监管部门公布的处罚

案例进行事件分析， 但行政处罚案例的数量明显偏

少， 对实证研究造成了显著制约。 近年来， 随着新兴

技术的快速发展， 已有学者开始使用高频交易数据对

市场操纵行为进行识别研究， 这为研究 ＱＦＩＩ 对市场

操纵的影响提供了契机。 由此， 本文以中国资本市场

为背景， 基于尾市价格偏离模型考察 ＱＦＩＩ 持股能否

抑制股票市场操纵行为， 是对现有 ＱＦＩＩ 持股和股票

市场质量文献的继承与发展。

三、 理论分析与假设提出

根据股票市场操纵的微观运作机理， 操纵者通常

利用信息优势或资金优势， 通过发布虚假信息、 连续

买卖等方式影响股价和交易量， 营造出利好不断或股

价攀升的假象， 诱使其他投资者跟风买入， 然后在高

位套现后牟取暴利 （李梦雨和李志辉， ２０１９［２］ ）。 而

提升上市公司信息透明度可削弱操纵者的信息优势

（李志辉等， ２０２１［１９］ ）、 提高股票流动性可削弱操纵

者的资金优势 （李志辉等， ２０２１［２０］）， 从而可能产生

抑制市场操纵的作用。 一方面， 如果上市公司信息透

明度高， 则普通投资者拥有较为充分的信息， 对上市

公司运营情况有着清晰的认知， 能够有效甄别操纵者

蓄意制造的缺少基本面支撑的交易假象， 大幅提升市

场操纵的实施难度 （Ｂａｒｂｏｓａ， ２０１２［１８］ ）； 但如果上

市公司信息透明度低， 普通投资者与操纵者之间信息

差距较大， 只能依靠成交量、 股价等有限信息进行交
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易决策， 则极易被操纵者设下的 “陷阱” 所迷惑。
另一方面， 当上市公司股票流动性较好时， 相同的交

易额可能仅使股价产生小幅度的变动， 难以吸引散户

注意， 操纵者需要动用更大的资金量才可能成功， 这

就显著提高了操纵者的资金成本以及实施难度

（Ｃｏｍｅｒｔｏｎ⁃Ｆｏｒｄｅ 和 Ｐｕｔｎｉｎš， ２０１１［１７］ ）。 所以， 提升

上市公司信息透明度和股票流动性是抑制市场操纵的

有力措施。
而 ＱＦＩＩ 可显著提升上市公司信息透明度 （魏熙

晔等， ２０２０［１４］ ）， 原因包括以下三个方面。 第一，
ＱＦＩＩ 的经营年限、 运作模式等需要经过证监会的重

点审核， 通常具有丰富的海外投资与公司治理经验，
拥有较强的信息收集能力和专业的投资分析团队， 能

有效甄别上市公司的财务造假以及虚假信息发布

（李春涛等， ２０１８［６］ ）。 ＱＦＩＩ 的投资行为可将自身分

析出的上市公司信息充分融入股价 （饶育蕾等，
２０１３［２７］）， 从而提升股价信息含量与信息透明度。 第

二， ＱＦＩＩ 大多为专业的基金公司或投资银行， 可对

企业运营情况进行深度挖掘， 并向市场释放和传递价

值信号 （魏熙晔等， ２０２０［１４］）， 能够降低证券分析师

的信息收集成本、 提升分析师预测精准度， 从而吸引

更多的证券分析师对 ＱＦＩＩ 持股的上市公司进行跟踪

学习。 分析师关注度越高， 则向普通投资者提供的投

资分析越全面和详实， 从而显著提升上市公司信息透

明度 （徐细雄等， ２０２１［２８］ ）。 第三， ＱＦＩＩ 还可对上

市公司形成有效的外部监督， 在发现上市公司出现问

题时， ＱＦＩＩ 能够通过出售股票所带来的 “示范效应”
对上市公司形成利空威胁 （Ｅｄｍａｎｓ， ２００９［２２］ ）。 因

为其他投资者可能会跟风抛售造成公司市值严重下

挫， 这将倒逼大股东和管理层守法合规经营， 提升信

息披露质量 （杨海燕等， ２０１２［９］ ）， 避免信息披露违

规和财务会计造假， 使普通投资者可以更加准确地掌

握上市公司的战略规划和运营实施情况。
ＱＦＩＩ 还可显著提升上市公司股票流动性 （ Ｎｇ

等， ２０１６［２９］）， 原因包括如下三个方面。 首先， ＱＦＩＩ
作为专业机构投资者， 积累了丰富的投资策略和分析

技术， 可对企业发展趋势进行准确评估， 并且可显著

提升上市公司业绩 （吴卫华等， ２０１１［３０］）、 降低股价

波动 （杨竹清和刘少波， ２０１３［３１］ ）。 ＱＦＩＩ 对特定上

市公司进行持股后， 将显著增强其他投资者对上市公

司的信心， 投资者对此类股票的内在价值容易达成共

识， 买和卖都相对容易和便捷， 从而有力提升股票流

动性 （柯艳蓉等， ２０２０［３２］ ）。 其次， ＱＦＩＩ 中也存在

一定的财务投资者， 其交易行为也会为市场带来增量

资金。 在我国持续放宽 ＱＦＩＩ 投资额度限制的背景下，
ＱＦＩＩ 自身所带来的流动性也显得愈发重要 （魏熙晔

等， ２０２０［１４］）。 最后， 不同于国内机构投资者， ＱＦＩＩ
与上市公司之间的业务关联较少 （李春涛等， ２０１８［６］），
能够保持较高的独立性以及监督性， 可以通过 “用
脚投票” 表达对上市公司的不满， 忌惮于 ＱＦＩＩ 对其

他投资者的影响， 上市公司管理层会努力提升内部治

理和经营绩效水平 （Ｂｅｎａ 等， ２０１７［１１］ ）， 降低收益

不确定性， 减少股价异常波动 （杨竹清和刘少波，
２０１３［３１］）， 增强投资者对上市公司的信心， 从而提升

股票流动性。
基于以上分析， 本文提出如下三个假设：
Ｈ１： ＱＦＩＩ 持股能够显著抑制股票市场操纵。
Ｈ２： ＱＦＩＩ 持股可显著提升上市公司信息透明度，

从而抑制股票市场操纵。
Ｈ３： ＱＦＩＩ 持股可显著提高上市公司股票流动性，

从而抑制股票市场操纵。

四、 研究设计

（一） 市场操纵识别模型设计

借鉴 Ａｉｔｋｅｎ 等 （２０１５）［１２］、 李志辉等 （２０１８）［３］、
李梦雨和李志辉 （２０１９） ［２］ 的做法， 构建尾市价格偏

离模型来识别市场操纵行为。 如果股票 ｉ 在交易日 ｔ
内同时满足以下条件， 则被判定为疑似发生市场

操纵：
１ 当日交易结束前 １５ 分钟股价出现异常变

化， 即：

ΔΕΟＤｉｔ≥ΔΕΟＤｉ＋３σｉ （１）

或者

ΔＥＯＤｉｔ＜ΔＥＯＤｉ－３σｉ （２）

其中， ΔＥＯＤｉｔ ＝ （Ｐｅｎｄ，ｉｔ －Ｐｅｎｄ－１５ｍｉｎｓ，ｉｔ） ／ Ｐｅｎｄ－１５ｍｉｎｓ，ｉｔ表示股

票 ｉ 在交易日 ｔ 的收盘价相对收盘前 １５ 分钟成交价的

变化率， ΔＥＯＤｉ ＝ １ ／ ３０ × ∑
ｔ ＝ －１

ｔ ＝ －３０
ΔＥＯＤｉｔ 是 ｔ 日前 ３０ 个交

易日的滚动窗口下交易结束前 １５ 分钟股票价格变动

率的平均值， σｉ 为相同时间窗口下 ΔＥＯＤｉｔ的标准差。
２ 与 ｔ 日的收盘价相比， 下一个交易日股票 ｉ 的

开盘价出现回转， 并且价格回转幅度达到上一交易日

６４
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尾市价格变化的 ５０％以上， 即：

ＣＰ ｔ－ＯＰ ｔ＋１

ＣＰ ｔ－ＣＰ ｔ－１５ｍｉｎｓ
×１００％≥５０％ （３）

其中， ＣＰ ｔ、 ＣＰ ｔ－１５ｍｉｎｓ分别表示股票 ｉ 在 ｔ 日的收盘价、
收盘前 １５ 分钟的成交价格， ＯＰ ｔ＋１表示股票 ｉ 在 ｔ＋１
日的开盘价。

３ 交易日 ｔ 结束前第 １５ 分钟至 ｔ＋１ 日开盘前没

有与股票 ｉ 相关的信息发布①。
在模型有效性方面， 本文手工收集了中国证监会

２０１０—２０２０ 年公布的发生于 ２０１０—２０１７ 年的市场操

纵案例， 涉及 ２８７ 只股票， 此模型可以成功识别出

１６７ 只， 模型识别能力与李志辉等 （２０１８） ［３］、 李梦

雨和李志辉 （２０１９） ［２］、 李志辉和金波 （２０２１） ［１９］ 的

研究结果基本一致， 说明使用尾市价格偏离模型来识

别市场操纵行为具有科学性与合理性。
（二） 变量定义

１ 被解释变量。
疑似发生市场操纵的严重程度 （ＬｎＭａ）。 借鉴李

志辉等 （２０２１） ［２０］的研究， 利用市场操纵识别模型计

算每只股票每年累计疑似发生市场操纵的天数， 再对

其加 １ 取对数。 其值越大， 说明疑似发生市场操纵的

情况越严重。 使用如下变量进行稳健性检验： 年内疑

似发生市场操纵天数 （ＭａＣｏｕｎｔ）、 年内是否疑似发

生过市场操纵 （Ｍａ＿１， 当本年度疑似发生市场操纵

的天数大于 ０ 时， Ｍａ＿１ 为 １， 否则为 ０）、 年内疑似

发生市场操纵天数与交易天数之比 （ＭａＰｏｒ）。 其中，
交易天数 （ＴｒａＤａｙ） 是指股票 ｉ 在本年度可供交易的

天数。
２ 核心解释变量。
ＱＦＩＩ 持 股 比 例 （ ＱＦＳｈａｒｅ ）。 借 鉴 李 春 涛 等

（２０１８） ［６］的研究， 使用 ＱＦＩＩ 持股比例 （ＱＦＳｈａｒｅ） 来

度量ＱＦＩＩ 持股情况， 并使用 ＱＦＩＩ 是否持股 （ＱＦＩＩ＿１）
做稳健性检验。 其中， ＱＦＩＩ 持股比例 （ＱＦＳｈａｒｅ） 为

上市公司季报披露的 ＱＦＩＩ 持股比例的年度平均值。
ＱＦＩＩ 是否持股 （ＱＦＩＩ＿１） 为公司本年度是否有 ＱＦＩＩ
持股的虚拟变量， 如果上市公司全年四个季度的

ＱＦＩＩ 持股比例均为 ０， 则取值为 ０， 否则为 １。
３ 控制变量。
为更加准确地评估 ＱＦＩＩ 持股对市场操纵的影响，

本文 借 鉴 李 志 辉 和 邹 谧 （ ２０１８ ） ［１６］、 李 志 辉 等

（２０２１） ［２０］的研究， 使用如下控制变量： （１） 总资产

（Ｓｉｚｅ）， 对每季度的总资产取年度均值， 再取自然对

数； （ ２） 资产负债率 （ Ｌｅｖ）； （ ３ ） 资本收益率

（Ｒｏｃ）； （４） 股票贝塔系数 （Ｂｅｔａ）， 计算方法见下

文； （５） 股票阿尔法系数 （Ａｌｐｈａ）， 计算方法见下

文； （６） 收盘价 （Ｐｒｉｃｅ）， 对每日收盘价取年度均

值； （７） 股权集中度 （Ｃｅｎｔ）， 对上市公司前十位大

股东持股比例进行求和， 然后将季度数据取年度均

值； （８） 总持股人数 （ＬｎＨｏｌｄ）， 对总持股人数取自

然对数； （９） 可操纵应计利润 （ＤＡ）， 参考郝东洋

等 （２０２０） ［３３］的研究， 使用修正 Ｊｏｎｅｓ 模型估计可操

纵应计利润， 并对其取绝对值。
本文根据资产定价模型 （ＣＡＰＭ）， 并参考胡熠

和顾明 （２０１８） ［３４］、 凌爱凡和谢林利 （２０１９） ［３５］的研

究， 使用以下方法计算股票贝塔系数 （Ｂｅｔａ）： 根据

流通市值加权计算市场回报率， 并使用个股回报率对

市场回报率进行回归， 计算个股上市后每个完整年度

的贝塔系数 （ Ｂｅｔａ）。 回归方程和 Ｂｅｔａ 的计算公

式为：

ｒｉ，ｔ ＝αｉ＋βｉｒｍ，ｔ＋εｉ，ｔ （４）

β^ｉ ＝
∑

Ｔ

ｔ ＝ １
（ｒｉ，ｔ － ｒｉ，ｔ）（ｒｍ，ｔ － ｒｍ，ｔ）

∑
Ｔ

ｔ ＝ １
（ｒｍ，ｔ － ｒｍ，ｔ） ２

（５）

其中， ｒｉ，ｔ为 ｔ 日股票 ｉ 的回报率， ｒｍ，ｔ为 ｔ 日市场的回

报率， β^ｉ 为股票 ｉ 的贝塔系数 （Ｂｅｔａ）， Ｔ 为当年股

票 ｉ 可供交易的天数。
股票阿尔法系数 （Ａｌｐｈａ） 的计算方法为：

Ａｌｐｈａ＝ ｒｉ－［ｒｆ＋β（ｒｍ－ｒｆ）］ （６）

其中， ｒｉ 代表股票 ｉ 的实际收益率， ｒｆ 代表市场的无

风险利率， β 为个股的 Ｂｅｔａ 系数， ｒｍ 代表参照的市

场收益率。
（三） 回归模型设计

为考察 ＱＦＩＩ 持股能否抑制股票市场操纵， 参考

已有研究 （李春涛等， ２０１８［６］）， 建立如下模型：

ＬｎＭａｉ，ｔ ＝β０＋β１ＱＦＳｈａｒｅｉ，ｔ＋β２Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋β３Ｌｅｖｉ，ｔ
＋β４Ｂｅｔａｉ，ｔ＋β５Ａｌｐｈａｉ，ｔ＋β６Ｃｅｎｔｉ ｔ

７４
① 采用 Ｒｅｕｔｅｒｓ 全球新闻数据库的上市公司公告信息， 剔除 ｔ 日结束前第 １５ 分钟至 ｔ＋１ 日开盘前有公告发布的股票。
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＋β７ＬｎＨｏｌｄｉ，ｔ＋ β８Ｐｒｉｃｅｉ，ｔ＋β９Ｒｏｃｉ，ｔ
＋β１０ＤＡｉ，ｔ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ εｉ，ｔ

（７）

变量含义详见变量定义部分， 模型还同步控制了

时间、 行业层面的固定效应。 若 ＱＦＩＩ 能够抑制股票

市场操纵， 则 β１ 应显著为负。
为进一步研究 ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的传

导机制， 本文借鉴 Ｂａｒｏｎ 和 Ｓｈａｐｉｒｏ （２０２２） ［３６］、 吴敏

等 （２０２２） ［３７］的研究， 建立如下模型：

Ｍｉ，ｔ ＝γ０＋γ１ＱＦＳｈａｒｅｉ，ｔ＋γ２Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋γ３Ｌｅｖｉ，ｔ＋γ４Ｂｅｔａｉ，ｔ

＋γ５Ａｌｐｈａｉ，ｔ＋γ６Ｃｅｎｔｉ ｔ＋γ７ＬｎＨｏｌｄｉ，ｔ＋ γ８Ｐｒｉｃｅｉ，ｔ
＋γ９Ｒｏｃｉ，ｔ＋γ１０ＤＡｉ，ｔ ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ

＋ εｉ，ｔ （８）

其中， Ｍｉ，ｔ为机制变量， 其余变量与公式 （７） 中的

定义相 同。 公 式 （ ８ ） 用 于 探 究 核 心 解 释 变 量

ＱＦＳｈａｒｅ 与机制变量 Ｍ 之间的关系， 如 ＱＦＳｈａｒｅ 的系

数显著、 符号与预期相同， 并且既有文献已论证 Ｍ
能够显著影响股票市场操纵， 则说明 ＱＦＩＩ 持股能够

通过 Ｍ 抑制股票市场操纵。
（四） 数据来源

本文以沪深 Ａ 股上市公司 ２０１１—２０１８ 年的数据

为研究样本。 高频交易数据来源为 Ｔｈｏｍｓｏｎ Ｒｅｕｔｅｒｓ
Ｔｉｃｋ Ｈｉｓｔｏｒｙ 数据库， 这与李志辉等 （２０１８） ［１］、 李梦

雨和李志辉 （２０１９） ［２］的做法一致。 ＱＦＩＩ 持股、 公司

财务、 公司治理等数据来自国泰安数据库、 ＣＣＥＲ 数

据库和上市公司年报。 本文剔除了金融类上市公司、
ＳＴ 公司以及数据缺失记录， 并对所有连续变量做上

下 １％ 的缩尾处理， 最终选定 ３ ０００ 只股票， 共

１５ ５５７个观测值。

五、 实证分析

（一） 描述性统计分析

表 １ 报告了本文主要变量的描述性统计结果。 在

样本期内， 年内是否疑似发生过市场操纵 （Ｍａ＿１）
的平均值为 ０ １８１， 说明约有 １８ １％的样本疑似发生

过市场操纵； 年内疑似发生市场操纵天数 （ＭａＣｏｕｎｔ）
的最大值为 ７ ０００、 平均值为 ０ ２２７、 方差为 ０ ５４５，
年 内 疑 似 发 生 市 场 操 纵 天 数 与 交 易 天 数 之 比

（ＭａＰｏｒ） 的最大值为 ２ ８６９％， 说明在同一年内疑似

发生市场操纵的天数相对较少， 且不同股票之间差异

较大 （李志辉等， ２０２１［２０］ ）。 ＱＦＩＩ ＿ １ 的平均值为

０ １５７， 表明约有 １５ ７％的样本被 ＱＦＩＩ 持股； 经过缩

尾的 ＱＦＳｈａｒｅ 平均值为 ０ ０７１％， 最大值为 ２ ３６５％，
表明现阶段 ＱＦＩＩ 在上市公司中的持股比例仍然较低

（李春涛等， ２０１８［６］ ）。 如果 ＱＦＩＩ 在持股比例较低的

情况下能够对股票市场操纵行为产生影响， 那么将为

ＱＦＩＩ 的作用研究提供强有力的新兴市场证据。

表 １ 主要变量描述性统计结果

变量 样本数量 平均值 标准差 最小值 最大值

ＬｎＭａ １５ ５５７ ０ １４３ ０ ３１６ ０ ０００ ２ ０７９

ＭａＣｏｕｎｔ １５ ５５７ ０ ２２７ ０ ５４５ ０ ０００ ７ ０００

Ｍａ＿１ １５ ５５７ ０ １８１ ０ ３８５ ０ ０００ １ ０００

ＭａＰｏｒ １５ ０５４ ０ ０９９ ０ ２３９ ０ ０００ ２ ８６９

ＴｒａＤａｙ １５ ０５４ ２３１ ３８０ ２４ １６５ １１８ ０００ ２４５ ０００

ＱＦＳｈａｒｅ １５ ５５７ ０ ０７１ ０ ２６４ ０ ０００ ２ ３６５

ＱＦＩＩ＿１ １５ ５５７ ０ １５７ ０ ３６３ ０ ０００ １ ０００

Ｓｉｚｅ １５ ５５７ ２２ ０８４ １ １７３ １９ ６６１ ２６ ０６４

Ｌｅｖ １５ ５５７ ０ ４１６ ０ ２０３ ０ ０４８ ０ ９１３

Ｂｅｔａ １５ ５５７ １ １０５ ０ ２５８ ０ ２７７ １ ９３１

Ａｌｐｈａ １５ ５５７ ０ ０００ ０ ００２ －０ ００４ ０ ０１６

Ｃｅｎｔ １５ ５５７ ５８ ５６２ １４ ３０３ ２３ ６２３ ９０ ３３６

ＬｎＨｏｌｄ １５ ５５７ １０ ３４８ ０ ８４１ ７ ９１９ １２ ７４４

Ｐｒｉｃｅ １５ ５５７ １５ ５３３ １１ １１９ ２ ７３０ ８２ ２９３

Ｒｏｃ １５ ５５７ ０ ０４１ ０ ４６１ －０ ５８６ ２ ０８３

ＤＡ １５ ５５７ ０ ０６５ ０ ０５９ ０ ０００ ０ ３５１

８４
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（二） 基准回归分析

表 ２ 是对模型 （７） 的回归结果。 本文采用的是

面板固定效应模型， 并使用公司聚类效应对回归的标

准误进行修正以消除异方差等因素的影响。 由列 （１）
至 （４） 可知， 无论是否加入控制变量， ＱＦＩＩ＿１ 的系

数均在 １％的水平上显著为负， 说明 ＱＦＩＩ 持股可以显

著抑制股票市场操纵的发生； ＱＦＳｈａｒｅ 的系数在 １％
的水平上显著为负， 说明 ＱＦＩＩ 持股比例越高， 发生

市场操纵的可能性越低。 从而， 文本提出的假设 １ 得

到验证。
在控制变量方面， 总资产 （Ｓｉｚｅ） 的系数显著为

负， 说明上市公司规模越大则发生市场操纵的可能性

越低， 这与既有研究结论一致 （李志辉等， ２０１８［１］；
李志辉和邹谧， ２０１８［１６］ ）。 股权集中度 （Ｃｅｎｔ） 的系

数显著为正， 说明股权集中度越高， 则公司发生市场

操纵的可能性越大， 这可能是因为股权集中度越高则

大股东对上市公司的 “掏空” 能力越强， 大股东可

能会通过发布虚假信息、 实施关联交易等方式牟取个

人私利， 由此提高投资者之间的信息不对称程度， 从

而加重股票市场操纵的发生； 总持股人数 （ＬｎＨｏｌｄ）
的系数显著为负， 可能是因为持股人数越高则其他

股东对大股东形成的制衡越强， 从而减少上市公司

的违规行为并提升公司信息透明度， 进而抑制市场

操纵的发生； 收盘价 （Ｐｒｉｃｅ） 的系数显著为负， 可

能是因为股价越高则操纵者需要更多的资金才可以

制造相应的交易量以诱使散户跟风投资， 这就削弱

了市场操纵者的资金优势， 从而降低了市场操纵发

生的可能性。

表 ２ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的基准回归结果

变量
（１） （２） （３） （４）

ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ０３７ ６∗∗∗

（－４ １４８ ３）
－０ ０２６ １∗∗∗

（－２ ９９６ ２）

ＱＦＩＩ＿１
－０ ０３６ １∗∗∗

（－５ ４４１ ５）
－０ ０２１ １∗∗∗

（－３ ２６１ ２）

Ｓｉｚｅ
－０ ０１９ ４∗∗∗

（－４ ８５８ ０）
－０ ０１９ ７∗∗∗

（－４ ９８８ ３）

Ｌｅｖ
０ ０００ ６

（０ ０３１ ２）
０ ０００ ７

（０ ０３９ ３）

Ｂｅｔａ
－０ １５９ ０∗∗∗

（－１４ ３７７ ９）
－０ １５８ １∗∗∗

（－１４ ３０６ ４）

Ａｌｐｈａ
－６ ４１１ ９∗∗

（－２ ４７９ ９）
－６ ３５０ ０∗∗

（－２ ４５７ １）

Ｃｅｎｔ
０ ０００ ６∗∗∗

（２ ６７８ ０）
０ ０００ ６∗∗∗

（２ ８６８ ７）

ＬｎＨｏｌｄ
－０ ０４５ ７∗∗∗

（－８ ３６６ ０）
－０ ０４４ ８∗∗∗

（－８ ２１０ ６）

Ｐｒｉｃｅ
－０ ００１ ０∗∗∗

（－３ ４６９ １）
－０ ００１ ０∗∗∗

（－３ ４４５ １）

Ｒｏｃ
０ ００２ ５

（０ ２１５ ９）
０ ００２ ２

（０ １８４ ９）

ＤＡ
－０ ０３８ ９

（－０ ９２６ １）
－０ ０３８ ３

（－０ ９１１ ５）

年份、 行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
０ １５４ １∗∗∗

（５ ４３８ ５）
０ １５９ １∗∗∗

（５ ６１５ １）
１ ２１９ ８∗∗∗

（１７ ７３０ １）
１ ２１４ ７∗∗∗

（１７ ７０５ ２）
Ｎ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７

Ｒ２ ０ ０３１ ０ ０３２ ０ ０７０ ０ ０７０

　 　 注： 括号内数值为 ｔ 统计量， ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别代表在 １％、 ５％、 １０％的水平上显著。 下同。

（三） 稳健性检验

１ 工具变量法。
ＱＦＩＩ 可能倾向于持股资产规模大、 成长性好的

公司， 而这类基本面良好的公司在 ＱＦＩＩ 持股之前发

生市场操纵的概率也是较低的， 所以需要排除样本自

选择等内生性问题。 经过对 Ａｇｇａｒｗａｌ 等 （２０１１） ［１０］、
９４
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魏熙晔等 （２０２０） ［１４］ 等文献的梳理， 本文使用 ＴＴＭ
化的资产报酬率 （ＴＴＲＡ） 作为第一个工具变量， 其

中， ＴＴＭ 是指过去 １２ 个月累计收益。 理论上， ＴＴＲＡ
满足相关性和外生性要求， 因为 ＱＦＩＩ 在进行投资之

前会对上市公司的运营管理、 财务状况进行充分评

估， 具有高资产回报的企业更容易受到 ＱＦＩＩ 的青

睐， 所以较高的 ＴＴＲＡ 会显著提升 ＱＦＩＩ 的持股概

率， 因此拟选择的工具变量满足相关性要求； 另

外， 市场操纵者通常需要具备信息或者资金优势才

能成功实施市场操纵， 所以， 影响市场操纵的因素

往往具有影响信息透明度、 影响股票交易成本等特

点， 而资产回报率主要是反映企业经营结果的变量，
并不是市场操纵者关心的核心因素， 所以 ＴＴＲＡ 具有

外生性。
以往文献通常将上市公司同一年度同行业其他上

市公司持股比例的平均值作为工具变量， 与此不同，
本文创新性地使用主成分分析的方法生成第二个工具

变量 （ Ｉｎｄｅｘ）。 Ｉｎｄｅｘ 是由净利润、 每股收益、 流动

资产合计、 净利润与利润总额之比、 总市值、 两权分

离度、 总资产增长率 ７ 个子指标合成而来。 Ｉｎｄｅｘ 是

正向指标， 一般来说， Ｉｎｄｅｘ 值越大则上市公司盈利

能力越好， 它反映了企业运营管理、 公司财务等方面

的能力。 所以， 与第一个工具变量类似， Ｉｎｄｅｘ 在理

论上也满足相关性和外生性要求。
表 ３ 为使用工具变量后的回归结果。 当核心解释

变量为 ＱＦＳｈａｒｅ 时， 由表 ３ 列 （１） 的回归结果可知，
ＴＴＲＡ、 Ｉｎｄｅｘ 的系数在 １％的水平上显著为正， 说明

ＴＴＲＡ 和 Ｉｎｄｅｘ 可以显著提升外资持股的可能性。 列

（２） 为第二阶段回归结果， ＱＦＳｈａｒｅ 对市场操纵的系

数仍在 １％的水平上显著为负， 并且利用过度识别检

验以及弱工具变量检验可知， ＴＴＲＡ 和 Ｉｎｄｅｘ 均为外

生工具变量且均强烈拒绝弱工具变量假设。 这说明在

缓解内生性问题之后 ＱＦＩＩ 持股仍可以显著抑制股票

市场操纵。 类似地， 从列 （３）、 列 （４） 可以看出，
核心解释变量为 ＱＦＩＩ＿１ 时， 结论类似。

２ 倾向得分匹配 （ＰＳＭ） 检验。
为进一步缓解内生性问题， 借鉴既有研究 （李

春涛等， ２０１８［６］）， 采用倾向得分匹配法 （ＰＳＭ） 为

ＱＦＩＩ 持股的样本构建匹配样本进行回归， 其中 ＱＦＩＩ＿１
等于 １ 的为实验组， ＱＦＩＩ＿１ 等于 ０ 的为对照组。 选取

总资产、 资产负债率、 资产报酬率、 总资产增长率、
股票贝塔系数、 总市值、 机构投资者持股比例、 总持

股人数作为匹配变量， 采用一对一最近邻匹配法找到

与实验组倾向得分值最为接近的控制组样本。 同时，
为进一步提升匹配准确度， 本文使用逐年匹配的方

法， 使实验组样本只可与其年份相同的对照组样本进

行匹配。 多变量 ｔ 检验的结果显示匹配以后的对照组

和实验组样本无显著差异， 各年份的匹配效果良好，
为节省篇幅， 本文仅以 ２０１８ 年的匹配结果为例进行

展示 （如表 ４ 所示）。

表 ３ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的工具变量检验

变量

（１） （２） （３） （４）

第一阶段 第二阶段 第一阶段 第二阶段

ＱＦＳｈａｒｅ ＬｎＭａ ＱＦＩＩ＿１ ＬｎＭａ

ＴＴＲＡ
０ ３８９ ２∗∗∗

（５ ９６７ １）
０ ４６７ ７∗∗∗

（５ ６９３ ８）

Ｉｎｄｅｘ
０ ０４２ ５∗∗∗

（４ ３８８ ４）
０ ０３１ ６∗∗∗

（３ ２２４ ７）

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ４２８ １∗∗∗

（－４ ２９７ ７）

ＱＦＩＩ＿１
－０ ４５３ ０∗∗∗

（－４ １３４ ２）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
－０ ３３０ １∗∗∗

（－３ ６２３ ２）
０ ８８５ ２∗∗∗

（７ ７２１ ０）
－０ ８９１ ９∗∗∗

（－６ ８７０ ８）
０ ６５８ ０∗∗∗

（３ ９４３ ９）

Ｎ １３ ４８７ １３ ４８７ １３ ４８７ １３ ４８７

Ｒ２ ０ ０７４ ／ ０ ０６３ ／

０５
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　 　 本文使用匹配之后的样本进行了回归检验。 表 ５
的回归结果显示， 无论是否加入控制变量， ＱＦＳｈａｒｅ
和 ＱＦＩＩ＿１ 在匹配后样本上对市场操纵的回归系数均

显著为负。 这说明在资产负债、 盈利能力、 公司治理

等基本面大体相同的情况下， ＱＦＩＩ 持股仍然可以显

著抑制市场操纵， 这有效缓解了样本自选择问题。

表 ４ 倾向得分匹配的均衡性检验 （以 ２０１８ 年为例）

变量
匹配前 平均值

匹配后 实验组 控制组

标准化偏差

（％）
标准化偏差

下降幅度 （％）

ｔ 检验

ｔ 值 ｐ 值

Ｓｉｚｅ
匹配前 ２２ ７１５ ２２ １２０ ４９ ２００

匹配后 ２２ ７０４ ２２ ６７３ ２ ６００
９４ ７００

　 ７ ７９０ ０ ０００

０ ２９０ ０ ７７５

Ｌｅｖ
匹配前 ０ ４０７ ０ ３９６ ６ ２００

匹配后 ０ ４０８ ０ ４２６ －９ ７００
－５６ ４００

　 ０ ９５０ ０ ３４１

－１ ０８０ ０ ２７９

ＴＴＲＡ
匹配前 ０ ０９５ ０ ０６４ ５９ ０００

匹配后 ０ ０９５ ０ ０９５ －０ ３００
９９ ５００

　 ９ ５７０ ０ ０００

－０ ０３０ ０ ９７８

Ｇｒｏｗ
匹配前 ０ １７４ ０ １６６ ３ ３００

匹配后 ０ １７４ ０ ２０５ －１２ ６００
－２８２ ８００

　 ０ ４７０ ０ ６３９

－１ ３８０ ０ １６９

Ｂｅｔａ
匹配前 １ ０９０ １ ０５８ １３ ８００

匹配后 １ ０８９ １ １１５ －１１ ０００
２０ ３００

　 ２ １１０ ０ ０３５

－１ ３００ ０ １９３

ＭａＶａ
匹配前 ２ １９１ １ １８４ ４０ ３００

匹配后 ２ １２９ １ ９５７ ６ ９００
８２ ９００

　 ７ ２３０ ０ ０００

０ ７５０ ０ ４５３

Ｉｎｓｔ
匹配前 ４９ ４４１ ４０ ２７７ ３７ ５００

匹配后 ４９ ３２７ ５０ ４６８ －４ ７００
８７ ６００

　 ５ ９１０ ０ ０００

－０ ５５０ ０ ５８５

ＬｎＨｏｌｄ
匹配前 １０ ４５７ １０ ３０９ １８ ９００

匹配后 １０ ４５３ １０ ４５３ －０ １００
９９ ６００

　 ２ ９７０ ０ ００３

－０ ０１０ ０ ９９３

表 ５ 基于 ＰＳＭ 的回归分析结果

变量
（１） （２） （３） （４）

ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ０２１ ７∗∗

（－２ １２１ ９）
－０ ０２２ ２∗∗

（－２ １７１ ５）

ＱＦＩＩ＿１
－０ ０３２ ５∗∗∗

（－３ ４３４ １）
－０ ０２７ ２∗∗∗

（－２ ９５４ ９）

控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
０ ０７７ ８∗∗∗

（２ ６４６ ７）
０ ０９４ ９∗∗∗

（３ １３８ ４）
１ ０５９ １∗∗∗

（８ ８８４ ９）
１ ０７３ ７∗∗∗

（９ ０１９ １）

Ｎ ４ ２９９ ４ ２９９ ４ ２９９ ４ ２９９

Ｒ２ ０ ０４９ ０ ０５０ ０ ０９１ ０ ０９２

　 　 ３ 变量和模型调整。
一是借鉴 Ｃｏｒｎａｇｇｉａ （２０１５） ［３８］ 的研究， 使用安

慰剂检验法， 将核心解释变量的取值随机排列后进行

回归。 表 ６ 的列 （ １）、 列 （ ２） 显示， ＱＦＳｈａｒｅ 和

ＱＦＩＩ＿１ 的系数均不再显著， 这说明 ＱＦＩＩ 对市场操纵

的抑制作用并不是由遗漏的变量造成的。 二是替换被

解释变量。 借鉴李志辉和邹谧 （２０１８） ［１６］的研究， 将

年内疑似发生市场操纵天数 （ＭａＣｏｕｎｔ） 作为被解释

变量， 使用负二项回归模型进行分析， 回归结果见表

６ 的列 （３）、 列 （４）； 借鉴李志辉和金波 （２０２１） ［１９］

１５
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的研究， 使用年内是否疑似发生过市场操纵 （Ｍａ＿１）
作为被解释变量， 并利用 ｌｏｇｉｔ 模型进行检验， 回归

结果见列 （５）、 列 （６）； 使用年内疑似发生市场操

纵天数与交易天数之比 （ＭａＰｏｒ） 作为被解释变量，
回归结果见列 （７）、 列 （８）。 表 ６ 的列 （３） 至列

（８） 结果均表明本文结论稳健。 三是将行业固定效

应替换为个体固定效应， 使用双向固定效应进行检

验。 表 ７ 的回归结果显示， 无论是否加入控制变量，
ＱＦＩＩ 持股均可显著抑制股票市场操纵。 四是借鉴以

往文 献 （ 李 志 辉 和 金 波， ２０２１［１９］； 李 志 辉 等，
２０２１［２０］）， 继续添加以下控制变量， 账面市值比、 总

资产增长率、 日收益波动率、 Ｓｉｇｍａ 系数、 年成交

量、 董事长与总经理是否兼任、 总市值， 本文结论依

然稳健①。

表 ６ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的稳健性检验 （第一部分）

变量

安慰剂检验 负二项回归 ｌｏｇｉｔ 回归 替换被解释变量为 ＭａＰｏｒ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＭａＣｏｕｎｔ ＭａＣｏｕｎｔ Ｍａ＿１ Ｍａ＿１ ＭａＰｏｒ ＭａＰｏｒ

ＱＦＳｈａｒｅ
０ ００１ ７

（０ １９０ ２）
－０ ２４１ ５∗∗∗

（－２ ７８６ ４）
－０ ２１１ ４∗∗

（－２ ０６６ ２）
－０ ０２２ ２∗∗∗

（－３ ６９３ ０）

ＱＦＩＩ＿１
０ ００２ ７

（０ ３９２ ７）
－０ １８１ ３∗∗∗

（－３ １９１ ９）
－０ １６９ ８∗∗

（－２ ５４４ １）
－０ ０１７ ９∗∗∗

（－３ ８０７ ７）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
１ ２４１ ７∗∗∗

（１８ １２２ ６）
１ ２４１ ３∗∗∗

（１８ １１４ ８）
７ ０６７ ７∗∗∗

（１１ ３７０ ９）
７ ０２４ ４∗∗∗

（１１ ３１８ ４）
７ ７９４ ９∗∗∗

（１０ ７７８ ８）
７ ７５１ ５∗∗∗

（１０ ７６６ ４）
０ ９３９ ９∗∗∗

（１７ ６９３ ２）
０ ９３５ ８∗∗∗

（１７ ６４８ ３）

Ｎ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５１８ １５ ５１８ １５ ０５４ １５ ０５４

Ｒ２ ／ Ｐｓｅｕｄｏ Ｒ２ ０ ０７０ ０ ０７０ ０ ０６３ ０ ０６３ ０ ０６８ ０ ０６８ ０ ０７０ ０ ０７１

表 ７ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的稳健性检验 （个体固定效应）

变量
（１） （２） （３） （４）

ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ０１９ ４∗

（－１ ７１３ ５）
－０ ０２０ １∗

（－１ ８００ ２）

ＱＦＩＩ＿１
－０ ０１７ ８∗∗

（－２ ２９２ ２）
－０ ０１４ ４∗

（－１ ８６６ ６）

控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 个体固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
０ ２４２ ５∗∗∗

（２５ ０２６ ９）
０ ２４３ ９∗∗∗

（２４ ８９５ ４）
０ ８４１ ８∗∗∗

（４ １３３ ８）
０ ８３６ ８∗∗∗

（４ １１２ ８）

Ｎ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７ １５ ５５７

Ｒ２ ０ ０２１ ０ ０２１ ０ ０３４ ０ ０３４

①　 受篇幅所限， 添加变量后的回归结果未在文中列示， 感兴趣的读者可联系作者索取。

（四） 影响机制分析

１ 降低信息不对称性。
ＱＦＩＩ 大多为专业的基金公司或投资银行， 积累

了丰富的投资策略和分析技术， 能够对企业信息形成

深入挖掘 （李春涛等， ２０１８［６］ ）。 首先， ＱＦＩＩ 的投资

行为能够将自身分析出的信息充分融入股价， 使股价

能够更好地反映公司基本面 （饶育蕾等， ２０１３［２７］ ）。
其次， ＱＦＩＩ 的抛售行为也会被其他投资者分析与效

仿， 可能导致公司市值大幅下挫， 从而形成显著的

利空威胁， 促使大股东和管理层守法合规经营， 避

２５
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免违规发布虚假信息以及盈余操纵 （杨海燕等，
２０１２［９］）。 再次， ＱＦＩＩ 的投资行为可供市场其他参与

者学习， 能够降低其他参与者的信息处理成本， 从而

显著提升市场对被持股公司的关注度， 使市场能够共

享更多的上市公司信息。 所以， ＱＦＩＩ 持股在理论上

可显著提升上市公司在股市的信息透明度。
既有研究表明， ＫＶ 指数 （ＫＶ） 和分析师关注度

（ＬｎＡｎａ） 是度量上市公司信息不对称程度的常用指

标， ＫＶ 指数越低、 分析师关注度越高则上市公司信

息透明度越高。 本文拟使用以上两个指标并参考

Ｂａｒｏｎ 和 Ｓｈａｐｉｒｏ （２０２２） ［３６］、 吴敏等 （２０２２） ［３７］ 的分

析方法， 检验 ＱＦＩＩ 持股通过提升上市公司信息透明

度来抑制市场操纵的传导机制。
借鉴李春涛等 （２０１８） ［６］ 的研究， ＫＶ 的计算方

法如下：

ｌｎ ΔＰ ｔ ／ Ｐ ｔ－１ ＝α＋β（Ｖｏｌｔ－Ｖｏｌ０）＋ｕｉ （９）
ＫＶ＝β×１ ０００ ０００ （１０）

其中， ΔＰ ｔ 是 Ｐ ｔ 与 Ｐ ｔ－１的差值， Ｐ ｔ 是交易日 ｔ 的收盘

价， Ｖｏｌｔ 是 ｔ 日的交易量， Ｖｏｌ０ 是年度日平均交易量。
不考虑 β 为负值、 年度交易日小于 １００ 天的情况。

借鉴 Ｃｈｅｎ 等 （２０１５） ［３９］、 徐细雄等 （２０２１） ［２８］

的研究， 分析师关注度的计算方法为： 股票年度分析

师关注人数加 １ 取对数。
表 ８ 的列 （１）、 列 （２） 是对模型 （８） 的回归

结果。 由于 ＫＶ 为负向指标、 ＬｎＡｎａ 是正向指标， 所

以从核心解释变量 （ＱＦＳｈａｒｅ） 对机制变量的回归结

果可以看出， ＱＦＳｈａｒｅ 能够在 １％的水平上显著提升

上市公司在股市的信息透明度。 而以往研究表明， 提

升上市公司信息透明度可显著削弱操纵者的信息优

势， 从而产生抑制市场操纵的作用 （ Ｇｏｌｄｓｔｅｉｎ 和

Ｇｕｅｍｂｅｌ， ２００８［４０］； 李志辉和金波， ２０２１［１５］； 李志辉等，
２０２１［１９］）。 具体而言， 如果上市公司信息透明度高，
则普通投资者拥有较为充分的信息， 对上市公司的财

务和运营情况有着清晰的认知， 能够有效甄别操纵者

蓄意制造的缺少基本面支撑的交易假象， 大幅提升市

场操纵者的实施难度 （Ｂａｒｂｏｓａ， ２０１２［１８］ ）； 但如果

上市公司信息透明度低， 普通投资者与操纵者之间信

息差距较大， 只能依靠成交量、 股价等有限信息进行

交易决策， 则极易被操纵者设下的 “陷阱” 所迷惑。
所以， ＱＦＩＩ 持股能够通过提升上市公司信息透明度

来抑制股票市场操纵。 假设 ２ 成立。

２ 提升股票流动性。
首先， ＱＦＩＩ 作为一种专业和独特的境外机构投

资者， 其财务投资行为可以在一定程度上为市场注入

资金和流动性 （Ｎｇ 等， ２０１６［２９］ ）。 其次， ＱＦＩＩ 持股

的示范效应会显著提升其他投资者对被持股公司股票

的信心 （柯艳蓉等， ２０２０［３２］ ） 和购入倾向， 投资者

对股票的内在价值能够迅速达成共识， 如果持有者

因自身原因卖出股票， 则股票会很快被其他投资者

所承接买入。 再次， ＱＦＩＩ 的利空威胁能够对上市公

司起到良好的监督作用， 促使上市公司守法合规经

营 （Ｂｅｎａ 等， ２０１７［１１］ ）， 提升公司经营业绩与发展

潜力， 从而显著提升投资者对上市公司的信心。 所

以， 理论上， ＱＦＩＩ 持股会显著提升上市公司股票流

动性。
借鉴既有研究， 使用成交额加权相对有效价差

（ＥＳＰ） 和 Ａｍｉｖｅｓｔ 流动比率 （ＬｎＡｍｉ） 度量股票流动

性。 ＥＳＰ 为负向指标， 值越高则流动性越差 （Ｖｅｎ⁃
ｋａｔａｒａｍａｎ， ２０１１［４１］； 李志辉等， ２０１８［１］ ）， ＬｎＡｍｉ 是
正向指标， 值越高则股票流动性越好 （李志辉等，
２０２１［２０］）。 上述指标的计算公式如下：

ＥＳＰ ＝ ∑
Ｎ

ｋ ＝ １
Ｗｉ，ｋ × （２ Ｐ ｉ，ｋ － ＰＭ，ｉ，ｋ ／ ＰＭ，ｉ，ｋ） （１１）

ＬｎＡｍｉ ＝ ｌｎ［（１ ／ ＴｒａＤａｙ） × （∑Ｖｔ ／ ｒｔ）］ （１２）

其中， Ｐ ｉ，ｋ为股票 ｉ 在交易日内第 ｋ 笔交易的成交价

格， ＰＭ，ｉ，ｋ为股票 ｉ 第 ｋ 笔交易最佳卖出价格和最佳买

入价格的均值， Ｗｉ，ｋ为股票 ｉ 第 ｋ 笔订单成交额占当

日总成交额的比重。 ＴｒａＤａｙ 表示每年交易日的总天

数， Ｖｔ 表示单位时间内的成交额， ｒｔ 表示时间ｔ－１到 ｔ
的收益率。

从表 ８ 列 （３）、 列 （４） 可以看出， ＱＦＳｈａｒｅ 在

１％的水平上显著降低 ＥＳＰ、 提高 ＬｎＡｍｉ， 说明 ＱＦＩＩ
持股可以显著提升被持股上市公司股票流动性。 而以

往研究表明， 提升股票流动性能够显著降低市场操纵

的发生概率 （Ａｇｇａｒｗａｌ 和 Ｗｕ， ２００６［４２］； 李志辉等，
２０２１［２０］）。 具体而言， 如果股票流动性越高， 则相同

的交易额可能仅使股价产生小幅度的变动， 难以吸引

散户注意， 操纵者需要动用更大的资金量才可能成

功， 这就显著提高了操纵者的资金成本以及实施难度

（Ｃｏｍｅｒｔｏｎ⁃Ｆｏｒｄｅ 和 Ｐｕｔｎｉｎš， ２０１１［１７］ ）。 所以， ＱＦＩＩ
持股可通过提升股票流动性来抑制股票市场操纵。 假

设 ３ 成立。
３５
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表 ８ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的影响机制分析

变量

提升信息透明度 提升股票流动性

（１） （２） （３） （４）

ＫＶ ＬｎＡｎａ ＥＳＰ ＬｎＡｍｉ

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ０１１ ０∗∗∗

（－２ ８７２ ５）
０ ４６８ ８∗∗∗

（１２ ３９８ ２）
－０ ０１２ １∗∗∗

（－７ ８６８ １）
０ ０８６ ６∗∗∗

（４ ７１７ ７）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 行业

固定效应
ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
０ ９７３ １∗∗∗

（２８ ５６４ ３）
－１０ ５４５ ９∗∗∗

（－３０ ２４４ ４）
０ ５９０ ４∗∗∗

（３２ ４５４ ９）
１２ １９９ ０∗∗∗

（６９ ８６５ １）

Ｎ １５ ４６３ １５ ５５７ １５ ２７５ １５ ３６０

Ｒ２ ０ ４９０ ０ ４２５ ０ ４５２ ０ ７３６

（五） 进一步分析

根据前文分析， 由于忌惮 ＱＦＩＩ 的信息分析能力、
担心 ＱＦＩＩ 抛售所带来的示范性影响， 上市公司大股

东和高管会更大概率地守法尽职经营企业， 所以

ＱＦＩＩ 具有显著的外部监督作用 （李春涛等， ２０２０［６］ ）。
本文尝试进一步探究其他监督机制是否会对 ＱＦＩＩ 的
监督作用产生影响。 理论上， 如果上市公司自身以

及外部的监督机制越弱， 则 ＱＦＩＩ 的监督作用越

显著。
姜付秀等 （２０１７） ［４３］研究发现， 相比于单一大股

东的公司治理模式， 多个大股东可在企业内部形成有

效制衡， 能够显著抑制大股东的 “掏空” 行为， 其

中， 大股东为持股 １０％以上的股东。 由此， 本文定

义变量 Ｍｕｌｔ， 表示公司是否具有多个大股东， 如果

公司存在 ２ 个或 ２ 个以上大股东， 则取值为 １， 否则

为 ０。 同时将第一大股东持股比例不足 １０％的样本的

Ｍｕｌｔ 置为空值。 特别地， 上市公司的不同股东可能会

以一致行动人的形式共同持股， 并在表决时采取相同

行动， 因此将一致行动人认定为同一个股东， 并将其

持股比例进行累加。 分组回归结果见表 ９ 列 （１）、 列

（２）。 当 Ｍｕｌｔ＝０ 时， ＱＦＳｈａｒｅ 的系数在 １％的水平上显

著为负； 当 Ｍｕｌｔ＝１ 时， ＱＦＳｈａｒｅ 的系数不再显著。
郑建明和孙诗璐 （２０２１） ［４４］研究认为， 相较于国

内非 “十大” 会计师事务所， “十大” 会计师事务所

的审计师通常拥有更高的职业素养和专业技能， 可更

加精确地识别客户风险， 出具更高质量的审计意见，
从而对上市公司发挥更好的外部监督作用。 据此， 本

文将样本按照审计师是否来自 “十大” 会计师事务

所进行分组。 表 ９ 列 （３）、 列 （４） 的结果显示， 当

会计师来自非 “十大” 会计师事务所时， ＱＦＳｈａｒｅ 的

系数仍在 １％的水平上显著为负， 但是当会计师来自

“十大” 会计师事务所时， ＱＦＳｈａｒｅ 的系数不再显著。
以往研究表明， 独立董事可以通过对上市公司的

并购重组、 关联交易等关键事项进行审议并发表专业

意见， 进而发挥监督职能 （周泽将和高雅， ２０１９［４５］ ）、
提升会计报表透明度。 本文参考王雄元等 （２０１８） ［４６］

的方法， 使用独立董事占比 （Ｐｉｄ） 来衡量独立董事

的监督能力， 并设置分组变量 Ｐｉｄ＿ ｆｌｇ， 当上市公司

独立董事占比大于年度行业中位数时该分组变量取值

为 １， 否则为 ０。 表 ９ 列 （５）、 列 （６） 的回归结果

显示， 在独立董事占比较低的组 ＱＦＳｈａｒｅ 对市场操纵

的回归系数在 １％的水平上显著为负， 在独立董事占

比较高的组 ＱＦＳｈａｒｅ 的系数不再显著。
企业外部制度环境是对辖区内所有经济主体产生

影响的宏观治理因素， 由一系列规则、 规范组成。 制

度环境较好的地区通常拥有更加高效、 透明的行政审

批流程， 这将显著压缩企业的权力寻租空间， 有力推

动企业守法合规经营。 并且， 地区制度环境越好， 则

法律体系建设越完善， 企业所受到的外部监督强度越

大 （姜付秀等， ２０１７［４３］）。 本文借鉴王小鲁等 （２０１７）［４７］

的研究， 使用市场化指数衡量企业外部制度环境水

平， 并设置分组变量 Ｍａｒ＿ｆｌｇ， 当上市公司所在地市

场化指数大于年度行业中位数时 Ｍａｒ＿ ｆｌｇ 取值为 １，
否则为 ０。 表 ９ 列 （７）、 列 （８） 的回归结果显示，
在市场化水平较低的组 ＱＦＳｈａｒｅ 的系数显著为负， 而

在市场化水平较高的组 ＱＦＳｈａｒｅ 的系数不再显著。
综上所述， 相比于另外一个分组， ＱＦＩＩ 在单一

大股东、 审计师来自非 “十大” 会计师事务所、 低

独立董事占比、 低市场化指数等弱监督环境下对市场

操纵的抑制作用更显著。 由此， 本文进一步说明了

ＱＦＩＩ 持股是通过发挥其监督效应， 从而抑制了股票

市场操纵。
４５
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表 ９ ＱＦＩＩ 持股影响股票市场操纵的进一步分析

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

单一大股东 多个大股东
非 “十大”

会计师事务所

“十大”
会计师事务所

低独立董事

占比

高独立董事

占比

低市场化

水平

高市场化

水平

ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ ＬｎＭａ

ＱＦＳｈａｒｅ
－０ ０３６ ２∗∗∗

（－３ ２７９ ２）
－０ ０１７ ７

（－１ ２７８ ８）
－０ ０３９ ６∗∗∗

（－２ ９９９ ４）
－０ ０１６ ０

（－１ ３７７ ８）
－０ ０３６ ８∗∗∗

（－３ ４０９ ６）
－０ ０１２ ９

（－０ ９０８ ９）
－０ ０３４ ８∗∗∗

（－３ ０１２ ５）
－０ ０１９ ６

（－１ ５２３ ８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份、 行业

固定效应
ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

常数项
１ １６９ ８∗∗∗

（１３ １５８ ７）
１ ２９６ ４∗∗∗

（１０ ７７４ ４）
１ ２８４ ９∗∗∗

（１１ １２３ ０）
１ ２０７ ６∗∗∗

（１４ ４０８ ２）
１ １８６ ２∗∗∗

（１１ ９４８ ５）
１ ２４４ ０∗∗∗

（１３ ５４０ １）
１ １２５ １∗∗∗

（１１ ５５５ ４）
１ ２４５ ８∗∗∗

（１３ １３６ ７）

Ｎ ９ ４６０ ６ ０９７ ６ ５６６ ８ ６７１ ８ ８７７ ６ ６７２ ７ ８７６ ７ ５０６

Ｒ２ ０ ０７４ ０ ０７６ ０ ０７９ ０ ０７４ ０ ０７４ ０ ０８０ ０ ０７４ ０ ０８０

六、 结论和政策建议

本文发现 ＱＦＩＩ 持股可显著抑制股票市场操纵，
机制分析表明 ＱＦＩＩ 持股主要通过提升上市公司信息

透明度、 提高股票流动性来抑制股票市场操纵， 是

行之有效的外部监督力量。 经过一系列检验后， 结

论仍然稳健。 最后， 通过分组检验的方法证明了在

单一大股东、 低独立董事占比、 低市场化水平等弱

监督环境下 ＱＦＩＩ 持股对股票市场操纵的影响更

显著。
本文从市场公正的角度证明了 ＱＦＩＩ 更多的是扮

演价值投资角色， 这一研究结论与我国最初引进

ＱＦＩＩ 以稳定和规范 Ａ 股市场并提升股票市场质量的

初衷是高度吻合的， 也充分说明了我国循序渐进开放

ＱＦＩＩ 投资 Ａ 股市场的政策是正确且成功的。 同时还

需要认识到， 目前我国 Ａ 股市场以散户为主， 投资

者尚不成熟、 法律体系建设还不够完善， 仍需多措并

举进一步推进 Ａ 股市场的公平公正发展。

本文政策建议如下： 第一， 从国家政策层面、 资

本市场发展层面以提升股票市场质量为导向构建上市

公司外部的投资者保护体系； 以提升内部控制有效性

和信息披露质量为出发点， 对规范上市公司内部治理

的法律法规进行有针对性的调整和完善， 强化对内部

治理缺陷的披露和监管， 从而全面提升上市公司内部

治理水平。 第二， 本文构建的市场操纵识别模型具有

较好的预警识别能力， 证监会和证券交易所可借鉴本

文设计的识别方法完善市场操纵实时监控系统， 提升

监控系统的市场操纵识别能力。 监管部门可充分借力

丰富的监控手段加大对市场操纵的处罚力度， 对违法

违规行为形成强大威慑力。 第三， 进一步加快我国金

融市场的对外开放程度， 在充分考量我国资本市场实

际情况的基础上优化 ＱＦＩＩ 的认定标准， 让更多的优

质境外机构投资者参与到我国 Ａ 股市场， 促进我国

资本市场的成熟化和专业化提升， 显著降低股票市场

操纵的发生概率， 从而有力推动中国股票市场的高质

量发展。
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一、 引言

在中国经济转型过程中， 正式制度极大推动了经

济和社会的发展。 然而， 长期历史发展中积淀的文化

传统赋予了中国更为独特的社会符号， 这些非正式制

度对理解中国的经济问题至关重要。 在微观层面， 资

本市场参与者的人生经历和心理特征也会对其决策和

行为产生影响， 考察这一非正式制度有助于人们了解

更真实的企业问题。 其中， 已有文献从高管的早期

生活和工作经历、 自大和物质主义等心理特征、 声

音和面部等生理特征以及社会联系等方面对企业行

为的影响展开研究 （Ｂｅｒｎｉｌｅ 等， ２０１７［１］； Ｈａｍ 等，
２０１８［２］）， 极大拓展了非正式制度在微观领域的研究

框架。 在中国， “家乡” 一词往往蕴含着浓厚的情

感， 其背后反映了人们的身份认同感。 身份认同经济

学强调考察与身份对应的社会规范对行为的影响。 例

如， 高管的身份认同对企业的并购目标选择和环境投

资 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１９［３］； 胡珺等， ２０１７［４］ ） 等有着显

著的影响。 投资是企业成长发展的基础， 高管在企业

投资决策中扮演着重要角色。 尽管已有文献对高管的

个人特征与企业行为之间的关系展开了大量研究， 但

是较少文献关注高管的身份认同这一非正式制度对企

业投资的影响。 因此， 本文尝试从非正式制度视角入

手， 考察本地高管的身份认同对企业投资效率的

影响。
对身份认同影响企业投资的解释可分为 “家乡

优势” 和 “代理冲突” 两类竞争性假说。 家乡优势

假说认为， 家乡的成长经历为人们发展了丰富的社会

网络， 本地社交网络是重要的信息传播渠道之一， 密

集的社会网络有助于高管形成信息优势 （ Ｐｏｏｌ 等，
２０１２［５］）， 为提高企业投资效率提供可能。 代理冲突

假说认为， 理性的经济人追求个人利益最大化， 对家

乡的偏爱 （ｆａｖｏｒｉｔｉｓｍ） 促使高管为谋取长久的职业生

涯、 回馈乡里等私人利益而减少信息披露或更多地向

家乡投资 （曹春方等， ２０１８［６］ ）， 违背股东价值最大

化的企业目标， 即身份认同加剧了代理冲突。 然而，
已有对高管特征层面的研究尚未检验这两种假说的适

用性情境。 本文在身份认同经济学的基础上， 试图探

究本地高管的身份认同这一非正式制度对企业投资效

率起着正向促进作用还是负向约束作用。
为判断 “家乡优势” 和 “代理冲突” 两种假说

中哪一种更能解释在家乡任职的高管与企业投资效率

之间的关系， 本文以 １９９９—２０１８ 年 Ａ 股上市公司为

研究样本， 将企业高管的籍贯信息与公司注册地所在

省份进行匹配， 构建本地高管这一变量对该问题进行

实证检验。 本文研究发现： 相对于非本地高管， 本地

高管的投资效率更高， 原因是家乡当地的生活经历和

社会网络不仅有助于帮助缓解企业的融资约束， 其信

息优势也有助于降低企业的环境不确定性。 具体而

言， 当高管的籍贯地与所在公司的注册地一致时， 上

市公司的投资效率更高， 即 “家乡优势假说” 成立，
排除了 “代理冲突假说” 的可能。 此外， 由于董事

长和总经理的职权差异， 本地董事长的身份认同效应

相比本地总经理更为显著。 进一步对企业所在地区的

制度质量进行分组检验发现， 本地高管对企业投资效

率的影响在制度质量较高的样本中更为明显， 说明身

份认同作为一种非正式制度与正式制度之间存在一定

的互补关系； 董事长和总经理之间的同乡关系有利于

发挥高管的家乡优势效应。 本文的研究结论也得到了

一系列稳健性检验的支持。
相对于已有文献， 本文可能的研究贡献如下： 第

一， 本文拓展了身份认同经济学在企业投资研究中的

应用。 身份认同广泛地存在于世界范围内， 中国悠久

的历史更是孕育了身份认同这一重要的传统文化， 并

深深影响着人们的行为。 已有研究主要将身份认同理

论应用在官员与家乡宏观经济 （Ｈｏｄｌｅｒ 和 Ｒａｓｃｈｋｙ，
２０１４［７］； 李书娟和徐现祥， ２０１６［８］ ）、 高管与家乡企

业并购 （ Ｊｉａｎｇ 等， ２０１９［３］ ）、 高管与环境绩效 （胡
珺等， ２０１７［４］） 等方面。 本文着重考察在家乡任职

的高管对企业投资效率的影响这一微观话题， 丰富了

身份认同理论在公司财务领域的应用。 第二， 丰富了

非正式制度对企业行为影响的研究。 已有文献分别从

宗教等文化角度， 校友、 老乡等社会关系角度， 灾

难、 从军等社会经历角度研究了非正式制度对公司治

理和企业管理决策的影响 （ Ｂｅｎｍｅｌｅｃｈ 和 Ｆｒｙｄｍａｎ，
２０１５［９］； Ｂｅｒｎｉｌｅ 等， ２０１７［１］）。 本文基于身份认同理

论， 补充了身份认同这一非正式制度影响企业行为的

文献， 并为其提供了来自中国的经验证据。 第三， 拓

展了高管异质性特征对企业决策影响的研究。 目前，
学术界基于高层梯队理论对高管异质性特征展开了大

量研究， 包括高管人生经历 （代昀昊和孔东民，
２０１７［１０］）、 心理特征 （Ｈａｍ 等， ２０１８［２］ ） 以及社会

关系 （Ｃｏｈｅｎ 等， ２０１０［１１］ ） 等多个方面。 本文从高

管的任职地是否位于其家乡这一地理特征入手， 探讨
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了其对高管行为的影响， 为高管异质性特征的研究提

供了新的思路。
本文其余部分安排如下： 第二部分为理论分析与

研究假设， 分别从代理冲突和家乡优势两类假说进行

展开并提出本文的研究假设； 第三部分为研究设计；
第四部分为实证结果与分析； 第五部分为稳健性检

验； 第六部分为研究结论。

二、 理论分析与研究假设

近年来， 学者们将社会学和心理学中的一些理论

与经济学理论相结合， 提出很多新颖的论点。 其中，
身份认同、 地方依恋在经济学研究中得到广泛应用。
一方面， 家乡是身份认同的重要维度， 尤其在中国，
五千年的历史文化沉淀和积累使得中国人的家乡认同

普遍存在。 Ｈｏｄｌｅｒ 和 Ｒａｓｃｈｋｙ （２０１４） ［７］ 利用夜间灯

光数据发现， 出于对出生地的偏爱， 国家领导人在任

期间其家乡的经济增长率更高。 我国官员对其籍贯所

在省区的经济增长和财政转移支付等方面也具有显著

的促进作用 （张平等， ２０１２［１２］ ）， 李书娟和徐现祥

（２０１６） ［８］ 从身份认同的视角对该现象进行了解释。
另一方面， 地方依恋理论认为， 人们会对感到舒服和

安全的地方产生一种情感纽带， 附近的亲朋好友也可

以使这种纽带更加牢固。 对地方的依恋会影响人的行

为， 具体表现为人们会花费更多的时间和金钱在该地

区， 例如从事更多的环保活动 （胡珺等， ２０１７［４］ ）、
偏袒家乡员工 （Ｙｏｎｋｅｒ， ２０１７［１３］ ） 等。 基于身份认

同和地方依恋理论， 本文认为， 对家乡的认同和依恋

会影响在家乡当地任职高管的行为， 进而影响企业的

经营决策。
作为企业经营活动的重要构成， 投资一直以来都

是公司财务与金融领域的重要研究话题。 高管激励机

制、 会计信息质量、 内部控制以及外部治理环境和政

策环境等因素对企业的投资效率都有重要的影响

（吕长江和张海平， ２０１１［１４］ ）。 而针对高管个人特征

对企业投资效率影响的研究则主要集中在高管过度自

信、 背景特征、 权力以及社会联系等方面 （李焰等，
２０１１［１５］； 代昀昊和孔东民， ２０１７［１０］ ）。 如前文所述，
本文主要探讨的问题是， 在家乡当地任职的高管是否

会影响企业的投资效率？ 作用方向如何？ 理论上， 本

地高管具有特殊的信息优势和人脉关系， 可以利用其

家乡优势提高企业的投资效率， 但是也可能为谋取个

人利益而加剧代理冲突， 损害企业投资效率。 为此，

本文提出以下两种竞争性假说试图对该问题进行

解决。
（一） 代理冲突假说

经典的代理理论强调代理人和委托人之间的代理

冲突， 代理人往往追求私人利益最大化而进行在职消

费、 帝国构建等行为侵害委托人利益。 在此基础上，
关于企业投资的理论研究表明， 高管可以通过进行过

度投资提升任期内的表现， 获得更丰厚的报酬 （Ｂｅｂ⁃
ｃｈｕｋ 和 Ｇｒｉｎｓｔｅｉｎ， ２００５［１６］）， 也为在职消费、 合谋提

供便利 （陈冬华等， ２００５［１７］）。 同时， 高管与当地政

府工作人员展开腐败合谋有助于其在融资担保和投资

项目等方面获得优势 （聂辉华和蒋敏杰， ２０１１［１８］ ），
进而为高管过度投资提供资金支持和信息支持。 对于

在家乡当地任职的高管而言， 在家乡的成长经历以及

附近的亲朋好友， 使得本地高管拥有更为发达的社交

网络， 老乡这一社会联系为其谋求私人利益而损害企

业投资效率提供了更为便利的条件。 此外， 对于在家

乡当地任职的高管而言， 过度投资还可以为其带来间

接的经济利益。 本地高管通过过度投资构建自己的商

业帝国， 一方面是出于地方依恋而为那些虽不符合企

业价值最大化要求但和自身有关联的员工提供更多就

业机会， 且更加偏袒这些员工 （Ｙｏｎｋｅｒ， ２０１７［１３］ ）；
另一方面也有利于提高个人在家乡当地的名望和人

脉， 进而得到更多有偿演讲机会和与政府官员建立联

系的可能 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１９［３］）。 根据吕长江和张海平

（２０１１） ［１４］ 等， 企业非效率投资不仅包括过度投资，
还包括投资不足。 在投资不足方面， 高管可能出于职

业担忧而降低投资规模， 以减少投资失败面临的声誉

损失和失业风险， 导致投资规模低于最优值。 正如

Ｙｏｎｋｅｒ （２０１７） ［１９］指出， 出于地方依恋和转换成本的

考虑， 高管往往更倾向于在家乡当地工作， 使得高管

人才市场呈现地区分割现象， 即使要以相对更低的薪

酬为代价。 因此， 在家乡当地工作的高管为了职业生

涯的长远发展， 可能更加厌恶投资失败的风险， 进一

步降低了投资规模， 加剧代理冲突问题。 在应对外部

监督方面， 本地高管可能因共同经历或利用社会关系

而与外部监督者获得私下联系展开合谋， 包括本地审

计师、 机构投资者等 （潘越等， ２０１１［２０］； 申慧慧等，
２０１７［２１］）， 因此， 相比非本地高管， 本地高管可以通

过弱化外部监督者的监督作用的方式降低被惩罚的可

能性， 进一步恶化企业的投资效率。 综上所述， 在

“代理冲突假说” 的逻辑下， 相对于非本地高管， 本
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地高管可能降低了企业的投资效率。
因此， 提出本文研究假设 １：
Ｈ１： 相对于非本地高管， 本地高管会降低企业

的投资效率， 即 “代理冲突假说” 成立。
（二） 家乡优势假说

无论是通过早期经历的积累还是本地社交网络流

传的信息， 同样来自本地的董事会成员对本地高管的

性格和能力都有更为清晰的了解。 因此， 本地高管与

公司董事会或者股东之间的信息不对称程度降低

（Ｌａｉ 等， ２０２０［２２］）， 缓解了对高管机会主义的担忧。
相对来说， 在家乡任职的高管具有两方面的优势， 即

信息优势和人脉关系。 一方面， 与投资者、 供应商和

客户等其他利益相关者之间的家乡联系有助于提高本

地高管的声誉和人际信任 （Ｃｈｅｎ 等， ２００４［２３］ ）。 这

种建立在家乡认同基础上的良好印象有助于获取优质

信息和互相信任的伙伴关系， 从而为本地高管寻找合

适的投资目标提供信息优势 （Ｐｏｏｌ 等， ２０１２［５］ ）。 信

息优势的其他潜在来源还包括与家人、 朋友、 同学的

密切接触等 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１９［３］）。 信息优势可以获得

更多有价值的信息并节约信息的搜寻成本， 是提高信

息效率的重要来源。 因此， 信息优势可以帮助本地高

管获得更为精准和及时的投资信息， 使本地高管对投

资项目的收益和风险有更多了解， 降低企业面临的不

确定性， 这有利于提高投资效率。 另一方面， 过去的

生活、 教育和工作等经历有助于本地高管构建属于个

人的 “圈子”， 即社会关系。 无论是血缘、 人缘等人

情关系， 还是银行、 协会或政治关系， 本地高管的社

会关系都可以为企业带来诸多有效的资源和机会。 例

如， 作为一种非正式制度， 社会关系可以帮助人们获

得更多的贷款和商业信用等 （陈爽英等， ２０１０［２４］ ）。
由于中国的金融市场尚不完善， 企业面临较为严重的

融资约束问题， 导致企业的投资和研发等决策依赖于

外部融资渠道。 因此， 相较于非本地高管， 本地高管

可以通过利用自己的 “圈子” 为企业获取更多的金

融资源， 缓解企业的融资约束 （杜勇等， ２０１９［２５］ ），
进而提高企业的投资效率。 综上所述， 融合本地高管

的信息优势和社会关系等特征， 提出 “家乡优势假

说”， 在该假说的逻辑下， 相对于非本地高管， 本地

高管可能提高了企业的投资效率。
因此， 提出本文研究假设 ２：
Ｈ２： 相对于非本地高管， 本地高管会提高企业

的投资效率， 即 “家乡优势假说” 成立。

在身份认同的代理冲突假说下， 本地高管会降

低企业的投资效率； 在身份认同的家乡优势假说

下， 本地高管通过缓解融资约束和降低不确定性两

个渠道提高企业的投资效率。 而企业的投资效率又

会受到制度质量和核心高管关系等方面的影响， 那

么制度质量和核心高管关系会影响本地高管的身份

认同与投资效率之间的关系吗？ 如何影响？ 因此，
在明确本地高管的身份认同与企业投资效率之间的

关系后， 我们将验证该关系潜在的机制， 并从宏观

层面上正式制度 （制度质量） 与非正式制度 （身份

认同） 之间的关系和微观层面上企业核心高管关系

等视角展开研究。

三、 研究设计

（一） 样本与数据

本文以 １９９９—２０１８ 年沪深两市 Ａ 股上市公司作为

初始样本， 并按照以下标准对样本进行筛选： 剔除数

据缺失的样本； 剔除 ＳＴ、 ＰＴ 上市公司； 为剔除异常

值的影响， 对模型中所有连续变量在 １％和 ９９％水平

上进行缩尾处理。 经过上述处理后， 最终得到 １１ ０５３
个企业－年度样本观测值。 之所以选择 １９９９ 年作为研

究起点， 主要是由于本文实证模型使用的绝大多数变

量从 １９９９ 年起才可获得数据。 本文以 ＣＳＭＡＲ 数据

库披露的上市公司高管基本信息为基础， 对 １９９９—
２０１８ 年所有 Ａ 股上市公司高管的家乡数据进行整理。
参考胡珺等 （２０１７） ［４］的做法， 由于大多数高管籍贯

信息仅披露到行政省份， 只有小部分披露到地级市，
因此本文将高管的籍贯地或出生地所在省份作为基准

与公司注册地所在省份进行比较， 进而构建本地高管

变量。 本文所用其他数据均来源于 ＣＳＭＡＲ 数据库。
（二） 模型与变量

通过梳理文献， 前期关于企业投资效率的研究

多采用 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２６］ 投资模型， 如代昀昊

和孔东民 （２０１７） ［１０］ 等。 因此， 本文借鉴 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ
（２００６） ［２６］， 构建模型 （１） 估计企业的非效率投资

程度。

ＩＮＶｉ，ｔ ＝α０＋α１Ｔｏｂｉｎ′Ｑｉ，ｔ－１＋α２Ｃａｓｈｉ，ｔ－１＋α３Ｒｅｔｉ，ｔ－１
＋α４Ｓｉｚｅｉ，ｔ－１＋α５Ａｇｅｉ，ｔ－１＋α６Ｌｅｖｉ，ｔ－１＋α７ＩＮＶｉ，ｔ－１

＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋εｉ，ｔ （１）

其中， ＩＮＶｉ， ｔ 表示第 ｔ 年公司 ｉ 新增资本投资额， 等

于 （购建固定资产、 无形资产和其他长期资产支付
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的现金－处置固定资产、 无形资产和其他长期资产收

回的现金净额） ／期初总资产； Ｔｏｂｉｎ′Ｑｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年

公司 ｉ 的成长能力， 等于 （每股价格×流通股股份＋每
股净资产×非流通股股数＋负债账面价值） ／总资产；
Ｃａｓｈｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年公司 ｉ 的现金持有量， 等于货币资

金 ／期初总资产； Ｒｅｔｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年公司 ｉ 的年度股票

收益率， 以 ｔ－１ 年 ５ 月到 ｔ 年 ４ 月经市场调整的月股票

回报率为基础进行计算； Ｓｉｚｅｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年的公司规

模； Ａｇｅｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年的公司年龄； Ｌｅｖｉ，ｔ－１为第 ｔ－１ 年

公司 ｉ 的资产负债率； ＩＮＶｉ，ｔ－１表示第 ｔ－１ 年公司 ｉ 新增

资本投资额。 首先对模型 （１） 进行固定效应回归以

估计最优投资规模， 再用实际投资规模减去最优投资

规模得到企业投资的偏离程度， 并对该残差取绝对值，
即得到企业非效率投资的程度， 记为 Ａｂｓ＿ＩＮＥ。

为检验本地高管对企业投资效率的影响， 本文在

模型 （１） 的基础上构建如下实证模型：

Ａｂｓ＿ＩＮＥ ｉ，ｔ ＝β０＋β１Ｌｏｃａｌｉ，ｔ＋β２Ｓｉｚｅｉ，ｔ＋β３Ａｇｅｉ，ｔ
＋β４Ｌｅｖｉ，ｔ＋β５Ｒｏａｉ，ｔ＋β６Ｂｓｉｚｅｉ，ｔ
＋β７Ｏｕｔｒａｔｉｏｉ，ｔ＋β８Ｔｏｐ１ｉ，ｔ＋β９ＣＥＯｉ，ｔ

＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ξｉ，ｔ （２）

其中， 被解释变量 Ａｂｓ＿ＩＮＥ 为企业非效率投资的程

度， Ａｂｓ＿ＩＮＥ 越大表示投资效率越低。 参考 Ｌａｉ 等

（２０２０） ［２２］、 Ｙｏｎｋｅｒ （２０１７） ［１３］ 对本地 ＣＥＯ 的度量，
定义本文的关键解释变量 Ｌｏｃａｌ： 若公司的董事长或

总经理 （ＣＥＯ） 的籍贯地与公司注册地一致则 Ｌｏｃａｌ
取值为 １， 否则 Ｌｏｃａｌ 取值为 ０。 为考察本地高管对上

市公司投资效率的影响， 本文主要关注的系数是 β１。
当 β１ 为正数时， 说明本地高管相对降低了公司投资

效率； 当 β１ 为负数时， 说明本地高管相对提高了公

司投资效率。 控制变量包括公司规模、 公司年龄、 资

产负债率、 资产收益率等公司特征以及董事会规模、
独立董事比例、 第一大股东持股比例、 董事长和总经

理的两职合一等公司治理变量。 Ｙｅａｒ 为年度虚拟变

量， Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 为行业虚拟变量。 本文模型 （２） 中主

要变量的定义及说明见表 １。

表 １ 变量说明表

变量 变量简要描述

Ａｂｓ＿ＩＮＥ 非效率投资水平， 回归残差的绝对值

Ｌｏｃａｌ
若高管的籍贯地或出生地与其所在公司的注册地一致则

取 １， 否则取 ０

Ｓｉｚｅ 公司规模， 为公司年末总资产的自然对数

Ａｇｅ 公司年龄， 为公司成立年限的自然对数

Ｌｅｖ 财务杠杆， 为公司年末总负债 ／ 年末总资产

Ｒｏａ 盈利能力， 为公司净利润 ／ 年末总资产

Ｂｓｉｚｅ 董事会规模， 为董事会总人数的自然对数

Ｏｕｔｒａｔｉｏ 独立董事比例， 为独立董事占董事会总人数的比例

Ｔｏｐ１ 股权集中度， 为年末第一大股东持股比例

ＣＥＯ
两职合一， 若董事长和总经理由一人兼任则取 １， 否则

取 ０

四、 实证结果与分析

（一） 描述性统计

表 ２ 报告了本文所涉及主要变量的描述性统计结

果。 从表 ２ Ｐａｎｅｌ Ａ 的全样本描述性统计结果可以看

出， Ａｂｓ＿ＩＮＥ 的均值 （中位数） 为 ０ ０４８ （０ ０３８）；
Ｌｏｃａｌ 的均值为 ０ ６９３， 即样本中在家乡任职的高管占

总样本的 ６９ ３％， 较高的家乡任职比例在一定程度

上说明了身份认同的普遍性和重要性。 在其他变量

中， 第一大股东持股比例的均值为 ３５ ９％， 独立董

事比例的中位数为 ３３ ３％， 均值为 ３６ ６％。 其他变

量的描述性统计结果与以往研究大体类似。
进一步地， 为初步观察本地高管和非本地高管任

职的企业是否具有差异， 本文根据高管是否在家乡本

地任职对样本进行区分， 结果如表 ２ 的 Ｐａｎｅｌ Ｂ 所

示。 从 Ｐａｎｅｌ Ｂ 可以发现， 和非本地高管相比， 本地

高管的非效率投资较低， 即投资效率较高， 单变量分

析结果初步支持了 “家乡优势假说”。 非本地高管所

在企业的规模、 资产负债率、 董事会规模和独董比例

等变量相对更大， 可能是因为大企业倾向于从全国劳

动力市场寻找合适的高管。

表 ２ 描述性统计

Ｐａｎｅｌ Ａ： 全样本

变量 Ｎ ＭＥＡＮ ＳＴＤ ＭＩＮ ＭＥＤＩＡＮ ＭＡＸ

Ａｂｓ＿ＩＮＥ １１ ０５３ ０ ０４８ ０ ０４４ ７ ４６ｅ－０６ ０ ０３８ ０ ３６５

Ｌｏｃａｌ １１ ０５３ ０ ６９３ ０ ４６１ ０ ０００ １ ０００ １ ０００

１６
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续前表

Ｐａｎｅｌ Ａ： 全样本

变量 Ｎ ＭＥＡＮ ＳＴＤ ＭＩＮ ＭＥＤＩＡＮ ＭＡＸ

Ｓｉｚｅ １１ ０５３ ２２ ２４３ １ ４５７ １９ ２９６ ２１ ９７６ ２６ ９１８

Ａｇｅ １１ ０５３ ２ ７５６ ０ ３４７ １ ０９９ ２ ７７３ ３ ４９７

Ｌｅｖ １１ ０５３ ０ ４７３ ０ ２０８ ０ ０５５ ０ ４７９ ０ ９６９

Ｒｏａ １１ ０５３ ０ ０４０ ０ ０５４ －０ ２４４ ０ ０３５ ０ １８９

Ｂｓｉｚｅ １１ ０５３ ２ １８４ ０ ２１０ １ ６０９ ２ １９７ ２ ７０８

Ｏｕｔｒａｔｉｏ １１ ０５３ ０ ３６６ ０ ０５８ ０ ０００ ０ ３３３ ０ ５７１

Ｔｏｐ１ １１ ０５３ ０ ３５９ ０ １５４ ０ ０９０ ０ ３３８ ０ ７５８

ＣＥＯ １１ ０５３ ０ １９４ ０ ３９６ ０ ０００ ０ ０００ １ ０００

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 区分高管是否在家乡本地任职

变量 Ｌｏｃａｌ ＝ ０ Ｌｏｃａｌ ＝ １ Ｍｅａｎ Ｄｉｆｆ

Ａｂｓ＿ＩＮＥ ０ ０５２ ０ ０４６ ０ ００５∗∗∗

Ｓｉｚｅ ２２ ５０３ ２２ １２８ ０ ３７５∗∗∗

Ａｇｅ ２ ７５７ ２ ７５５ ０ ００２

Ｌｅｖ ０ ４９１ ０ ４６５ ０ ０２６∗∗∗

Ｒｏａ ０ ０３７ ０ ０４１ －０ ００５∗∗∗

Ｂｓｉｚｅ ２ １８６ ２ １８４ ０ ００３

Ｏｕｔｒａｔｉｏ ０ ３７２ ０ ３６４ ０ ００８∗∗∗

Ｔｏｐ１ ０ ３７５ ０ ３５２ ０ ０２３∗∗∗

ＣＥＯ ０ ２０５ ０ １９０ ０ ０１５∗

（二） 基准回归分析

本文将 Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ （２００６） ［２６］ 投资模型估计的企

业非效率投资作为被解释变量， 利用模型 （２） 对全

样本进行回归， 检验结果如表 ３ 列 （１）、 列 （２） 所

示。 从回归结果来看， 无论是否控制其他变量，
Ｌｏｃａｌ 的系数均显著为负， 且在 １％的显著性水平上显

著， 这表明相对非本地高管， 本地高管的投资效率更

高， 即假设 ２ 成立而假设 １ 不成立。 具体地， Ｌｏｃａｌ
的回归系数为－０ ００５， 即本地高管的投资效率提高

了 ０ ５％， 这相当于非效率投资平均值的 １０ ４２％
（０ ５％ ／ ０ ０４８）。 这些结果表明本地高管的身份认同

对投资效率的影响不仅仅存在于统计意义上， 也同样

具有显著的经济意义。 以上结果均支持了 “家乡优

势假说”， 即在家乡任职的高管有助于提高企业的投

资效率。

在我国公司治理实践中， 董事长相对总经理

（ＣＥＯ） 拥有更大的决策权， 而总经理 （ＣＥＯ） 则负

责具体执行董事会的各项决议。 相比总经理， 董事长

的个人特征在更大程度上影响了企业的资源分配和投

资决策。 如果董事长在家乡当地的企业内任职， 其身

份认同将更可能对企业投资产生影响。 因此， 在考察

本地高管对企业投资的影响时， 有必要对本地高管这

一变量进行细分， 探析本地董事长与本地总经理对企

业投资影响的差异。
参考代昀昊和孔东民 （２０１７） ［１０］的做法， 本文重

新定义两个新变量以对本地高管特征做进一步分析：
一是董事长是否在家乡任职的虚拟变量 Ｌｏｃａｌ Ｃｈａｉｒ，
若董事长的籍贯地与公司注册地一致则 Ｌｏｃａｌ Ｃｈａｉｒ 取
值为 １， 否则取值为 ０； 二是总经理 （ＣＥＯ） 是否在家

乡任职的虚拟变量 Ｌｏｃａｌ ＣＥＯ， 若总经理 （ＣＥＯ） 的籍

２６
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贯地与公司注册地一致则 Ｌｏｃａｌ ＣＥＯ 取值为 １， 否则取

值为 ０。 表 ３ 列 （３） 报告了董事长与总经理在家乡任

职对企业投资影响差异的检验结果。 结果显示， 变量

Ｌｏｃａｌ Ｃｈａｉｒ 的回归系数依然显著为负， 但变量 Ｌｏｃａｌ
ＣＥＯ 的回归系数不再显著。 这一结果说明， 在家乡任

职的董事长相对来说更有助于提高企业的投资效率。

表 ３ 身份认同对企业投资效率的影响

被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

（１） （２） （３）

Ｌｏｃａｌ
－０ ００５∗∗∗

（－３ １１４）
－０ ００５∗∗∗

（－３ １５２）

Ｌｏｃａｌ Ｃｈａｉｒ
－０ ００４∗∗∗

（－２ ８３９）

Ｌｏｃａｌ ＣＥＯ
－０ ０００

（－０ ０４２）

Ｓｉｚｅ
０ ００１

（１ ０７７）
０ ００１

（１ １１６）

Ａｇｅ
－０ ００６∗∗

（－２ ２２７）
－０ ００６∗∗

（－２ ２４０）

Ｌｅｖ
－０ ０１６∗∗∗

（－３ ７１４）
－０ ０１７∗∗∗

（－３ ８０１）

Ｒｏａ
０ ０１３

（１ ２０５）
０ ０１２

（１ １３９）

Ｂｓｉｚｅ
－０ ００１

（－０ ３４７）
－０ ００１

（－０ ３０６）

Ｏｕｔｒａｔｉｏ
０ ０２０∗

（１ ６６３）
０ ０２１∗

（１ ７１８）

Ｔｏｐ１
－０ ００４

（－０ ８２６）
－０ ００４

（－０ ８１０）

ＣＥＯ
０ ００２

（１ ０９９）
０ ００２

（１ ３１０）

Ｉｎｔｅｒｃｅｐｔ
０ ０５１∗∗∗

（６ １２８）
０ ０５４∗∗

（２ ４９８）
０ ０５２∗∗

（２ ３９０）

Ｙｅａｒ ｆｅ 控制 控制 控制

续前表

被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

（１） （２） （３）

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｆｅ 控制 控制 控制

Ｎ １１ ０５３ １１ ０５３ １１ ０５３

ａｄｊ Ｒ２ ０ ０５７ ０ ０６４ ０ ０６３

　 　 注： 括号内为 ｔ 值， ｔ 值的计算基于聚类稳健标准误； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗

分别表示在 １０％、 ５％、 １％的水平上显著 （双边）。 下同。

（三） 分组检验

１ 制度质量、 身份认同与企业投资。
上文的实证检验结果显示， 本地高管的身份认同

提高了企业的投资效率， 肯定了身份认同对企业投资

的重要影响。 然而， 本地高管的 “家乡优势” 效应

也会受到中国各地区不同制度环境的影响。 那么， 身

份认同作为一种非正式制度， 其与正式制度这两种不

同的作用力量之间的关系如何？ 是替代关系还是互补

关系， 抑或无关？ 因此， 本文接下来将从宏观层面上

对正式制度与非正式制度 （身份认同） 之间的关系

进行讨论。 为回答上述问题， 本文进行如下分组检

验。 采用王小鲁和樊纲等构建的市场化指数衡量制度

质量， 并按照其是否大于中位数将企业所在地区分为

制度质量高组和制度质量低组。 表 ４ 列 （ １）、 列

（２） 报告了分组检验结果。 如列 （１）、 列 （２） 所

示， Ｌｏｃａｌ 的回归系数在制度质量高组依然显著为负，
但在制度质量低组不再显著。 这一结果说明本地高管

的家乡优势仅在制度质量较高的地区对企业投资效率

有所影响， 意味着正式制度和非正式制度在影响企业

投资效率方面存在一定的互补关系， 均有助于提高企

业投资效率。

表 ４ 分组检验

被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

（１） 制度质量高组 （２） 制度质量低组 （３） 同乡关系组 （４） 非同乡关系组

Ｌｏｃａｌ
－０ ００５∗∗∗

（－５ ２１４）
－０ ００３

（－１ ３０３）
－０ ００６∗∗∗

（－３ ３６８）
－０ ００３

（－０ ９０４）

Ｉｎｔｅｒｃｅｐｔ
０ ０３９∗∗∗

（２ ９４６）
０ １２８∗∗∗

（４ ５２０）
０ １５０∗∗∗

（４ ８６０）
０ ０１２

（０ ３１８）

控制变量 控制 控制 控制 控制

Ｙｅａｒ ｆｅ 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｆｅ 控制 控制 控制 控制

Ｎ ９ ０５４ １ ９９９ ３ ２７２ １ ００６

ａｄｊ Ｒ２ ０ ０７３ ０ ０６５ ０ ０７６ ０ １２２

组间系数差异检验 １７ ５５∗∗∗ （０ ０００） １ １４∗∗ （０ ０２５）

３６
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　 　 ２ 同乡关系、 身份认同与企业投资。
研究表明， 董事长和总经理之间的方言一致性有

助于降低企业代理成本。 在中国特殊的文化背景下，
董事长和总经理之间的同乡关系可能促使两者之间增

加信任和合作， 展开更为便利的情感交流， 降低信息

不对称程度， 从而有利于发挥高管的身份认同效应。
为考察董事长和总经理之间的同乡关系是否会对身份

认同与企业投资之间的关系有所影响， 本文按照董事

长和总经理是否具有同乡关系这一特征将全样本分为

同乡关系组和非同乡关系组并进行分组检验。 如表 ４
列 （３）、 列 （４） 的分组检验结果所示， Ｌｏｃａｌ 的回

归系数在同乡关系组显著为负， 但在非同乡关系组不

再显著。 这一结果表明董事长和总经理的同乡关系有

助于本地高管身份认同效应的发挥， 具有一定的实践

意义。
（四） 进一步分析

前文已经证明了本地高管相比非本地高管的企业

投资效率更高， 支持了 “家乡优势假说”。 在上文分

析中， 我们认为， 相较于非本地高管， 本地高管可以

通过利用自己的 “圈子” 一方面获取信息优势， 可

以帮助本地高管获得更为精准和及时的投资信息， 使

本地高管对投资项目的收益和风险有更多了解， 有利

于降低企业的不确定性。 另一方面， 为企业获取更多

的金融资源， 缓解企业的融资约束， 进而提高企业的

投资效率。 因此， 本文接下来将对其背后的融资约束

和不确定性的作用机制进行检验。
１ 身份认同、 融资约束与企业投资效率。
本地高管的社会关系网络以较低成本为其获取投

资所需的资源， 有助于缓解企业的融资约束， 提高企

业投资效率。 为检验这一影响机制， 采用融资约束作

为中介变量， 并构建如下中介效应模型：

ＦＣ ｉ，ｔ ＝γ０＋γ１Ｌｏｃａｌｉ，ｔ＋γＣＶｓ＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ξｉ，ｔ （３）
Ａｂｓ＿ＩＮＥ ｉ，ｔ ＝σ０＋σ１Ｌｏｃａｌｉ，ｔ＋σ２ＦＣ ｉ，ｔ＋σＣＶｓ

＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ξｉ，ｔ （４）

模型 （３） 考察本地高管是否可以缓解企业的融

资约束， 模型 （４） 考察融资约束在本地高管与投资

效率之间的中介作用。 其中， ＦＣ 为融资约束， 参考

Ｗｈｉｔｅｄ 和 Ｗｕ （２００６） ［２７］、 刘莉亚等 （２０１５） ［２８］ 的做

法， 本文基于 ＷＷ 指数对其进行衡量。 首先， 使用

公式 （－０ ０９１×ＣＦ－０ ０６２×ＤｉｖＰｏｓ＋０ ０２１×Ｌｅｖ－０ ０４４×
Ｓｉｚｅ＋０ １０２×ＩＳＧ－０ ０３５×ＳＧ） 计算 ＷＷ 指数。 在公式

中， ＣＦ 为经营活动产生的现金流量净额 ／总资产；
ＤｉｖＰｏｓ 为现金股利支付虚拟变量， 如果当年派发现金

股利则取值 １， 否则取值 ０； Ｌｅｖ 为长期负债与资产比

率； Ｓｉｚｅ 为总资产的自然对数； ＩＳＧ 为行业平均销售

增长率； ＳＧ 为企业销售收入增长率。 ＷＷ 指数越大，
表明企业面临的融资约束程度越高。 其次， 为增强使

用 ＷＷ 指数度量融资约束的合理性， 参考王会娟等

（２０２０） ［２９］的做法， 本文采用虚拟变量的方式衡量融

资约束 ＦＣ， 即当 ＷＷ 指数的取值大于中位数时， 变

量 ＦＣ 取 １， 否则取 ０。 根据中介效应的检验步骤，
若模型 （４） 的系数 σ１ 和 σ２ 均显著， 表明融资约束

在本地高管与企业投资效率之间发挥部分中介效应；
若系数 σ２ 显著但 σ１ 不显著， 表明融资约束在本地高

管与企业投资效率之间发挥完全中介效应； 若系数

σ２ 不显著则说明中介效应不成立。
回归结果如表 ５ 所示。 从列 （１） 结果可以看

出， Ｌｏｃａｌ 与 ＦＣ 之间的回归系数显著为负， 说明本

地高管能够降低企业的融资约束。 列 （２） 结果显

示， Ｌｏｃａｌ 的回归系数在 １％的水平上显著为负， ＦＣ
的回归系数在 １％的水平上显著为正， 且 Ｓｏｂｅｌ Ｚ 值

统计上显著， 说明本地高管部分通过缓解企业的融资

约束， 进而提高企业的投资效率， 即 ＦＣ 发挥了部分

中介效应。 以上结果支持了本地高管与企业投资效率

关系中的融资约束这条作用路径。

表 ５ 身份认同、 融资约束与企业投资效率

（１） （２）

被解释变量： ＦＣ 被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

Ｌｏｃａｌ
－０ ０２３∗∗

（－２ ０９８）
－０ ００５∗∗∗

（－３ １００）

ＦＣ
０ ００５∗∗∗

（２ ９８１）

Ｉｎｔｅｒｃｅｐｔ
５ ７２６∗∗∗

（３９ ２４１）
０ ０２８

（１ １４７）

控制变量 控制 控制

Ｙｅａｒ ｆｅ 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｆｅ 控制 控制

Ｎ １１ ０５３ １１ ０５３

ａｄｊ Ｒ２ ０ ５１０ ０ ０６５

Ｓｏｂｅｌ Ｚ －２ ９２９∗∗∗

４６
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　 　 ２ 身份认同、 不确定性与企业投资效率。
环境不确定性对企业投资会产生重要的影响， 这

其中强调了信息的作用。 在不确定性的环境中， 企业

的投资依赖于掌握的信息， 而高管的信息掌握程度、
信息处理能力等又存在差别。 基于身份认同理论， 在

家乡当地任职的高管具有信息方面的独特优势， 有助

于高管寻找合适的投资目标， 掌握更多相关的收益和

风险信息。 因此， 这种信息比较优势可以帮助高管降

低企业面临的不确定性程度， 有助于提高企业的投资

效率。
为检验这一影响机制， 采用企业的环境不确定性

作为中介变量， 并构建如下中介效应模型：

ＥＵｉ，ｔ ＝γ０＋γ１Ｌｏｃａｌｉ，ｔ＋γＣＶｓ＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ξｉ，ｔ （５）
Ａｂｓ＿ＩＮＥ ｉ，ｔ ＝σ０＋σ１Ｌｏｃａｌｉ，ｔ＋σ２ＥＵｉ，ｔ＋σＣＶｓ

＋Ｙｅａｒ＋Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ξｉ，ｔ （６）

模型 （５） 考察本地高管是否可以降低企业的环

境不确定性， 模型 （６） 考察环境不确定性在本地高

管与投资效率之间的中介作用。 其中， ＥＵ 为环境不

确定性， 借鉴 Ｇｈｏｓｈ 和 Ｏｌｓｅｎ （２００９） ［３０］ 的做法， 使

用经行业均值调整后过去三年的资产收益率的波动性

作为该变量的衡量方式。

①　 由于篇幅所限， 稳健性检验结果未在文中列出， 感兴趣的读者可向作者索要。

回归结果如表 ６ 所示。 从列 （１） 结果可以看出，
Ｌｏｃａｌ 与 ＥＵ 之间的回归系数显著为负， 说明本地高管

能够降低企业的不确定性程度。 列 （２） 结果显示，
Ｌｏｃａｌ 的回归系数在 １％的水平上显著为负， ＥＵ 的回归

系数在 １％的水平上显著为正， 且 Ｓｏｂｅｌ Ｚ 值统计上显

著， 说明随着企业不确定性程度上升， 企业的投资效

率逐渐降低。 上述结果表明， 本地高管可以通过降低

企业不确定性这一方式提高企业的投资效率。

表 ６ 身份认同、 不确定性与企业投资效率

（１） （２）

被解释变量： ＥＵ 被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

Ｌｏｃａｌ
－０ ００３∗∗∗

（－３ ５０１）
－０ ００５∗∗∗

（－２ ９８６）

ＥＵ
０ ０７３∗∗∗

（３ ６３３）

Ｉｎｔｅｒｃｅｐｔ
０ １１１∗∗∗

（９ １４５）
０ ０４９∗∗

（２ ２７３）

控制变量 控制 控制

Ｙｅａｒ ｆｅ 控制 控制

续前表

（１） （２）

被解释变量： ＥＵ 被解释变量： Ａｂｓ＿ＩＮＥ

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ｆｅ 控制 控制

Ｎ １１ ０１７ １１ ０１７

ａｄｊ Ｒ２ ０ １７１ ０ ０６６

Ｓｏｂｅｌ Ｚ －４ １３７∗∗∗

五、 稳健性检验

本部分通过一系列内生性检验和稳健性检验确保

本文主要结论的可靠性①。 本文可能存在的内生性在

于， 本地高管对本地公司有更好的了解， 进而自行选

择了具有较高投资效率的公司任职， 即存在自选择偏

误问题。 一般情况下， 解决自选择导致的内生性问题

常使用 Ｈｅｃｋｍａｎ 二阶段法和倾向得分匹配法， 但两

者之间存在一定的差异， 即 Ｈｅｃｋｍａｎ 二阶段法假设

个体依不可测变量进行选择， 而倾向得分匹配法则假

设个体依可测变量进行选择 （徐尚昆等， ２０２０［３１］ ），
本文将分别使用这两种方法尝试缓解自选择偏误问

题。 此外， 另一个可能的内生性问题是遗漏变量问

题， 本文采用工具变量法对其进行解决。 因此， 本文

首先采用以上三种方法对潜在的内生性问题进行处

理， 并采用更换主要变量衡量方式、 安慰剂检验等方

法进行稳健性检验。
（一） 处理效应模型

Ｈｅｃｋｍａｎ 二阶段法是消除自选择问题导致估计偏

差的常用方法。 但是由于本研究的内生变量为虚拟变

量， 因此处理效应模型比 Ｈｅｃｋｍａｎ 模型更加适用

（罗党论等， ２０１２［３２］ ）。 而使用处理效应模型需要首

先估计高管决定是否在家乡任职这一选择， 并寻找影

响高管是否在家乡任职的工具变量。 参考以往文献，
本文选取了高管的性别、 年龄、 受教育程度等个人特

征， 同时选取企业所在省份的平原占比来衡量企业所

在省份的经济发展状况， 以此作为工具变量估计高管

是否在家乡任职这一选择， 其他控制变量包括规模、
年龄、 收益率、 资产负债率等企业特征。 结果显示，
Ｌｏｃａｌ 的回归系数为－０ ０５９， 且在 １％的水平上显著为

负， 支持 “家乡优势假说”。 这一结果表明相对于非

本地高管， 本地高管的投资效率提高了 ５ ９％。 将采

用处理效应模型估计的结果与 ＯＬＳ 估计的结果进行

５６
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对比可以发现， 两种估计方法的结果存在明显差异，
处理效应模型中本地高管虚拟变量的估计系数绝对值

更大， 这说明由于自选择导致的内生性问题， ＯＬＳ 估

计结果低估了本地高管的身份认同对投资效率的影响

程度。
（二） 倾向得分匹配法

本文进一步采用倾向得分匹配法缓解可能的自选

择偏误问题。 选择以下几个影响高管在本地任职的概

率的变量作为匹配规则： 高管性别、 年龄、 出生省

份、 受教育程度、 企业所在省份的平原占比、 行业和

年份虚拟变量。 采用 “近邻匹配” 法对样本进行匹

配， 并使用自助法回归。 匹配后大多数变量的标准化

偏差小于 １０％， 只有企业所在省份平原占比的标准

化偏差略大于 １０％。 另外， 组间差异 ｔ 检验的结果显

示各变量在处理组与控制组之间存在系统差异。 结果

显示， ＡＴＴ、 ＡＴＵ、 ＡＴＥ 的结果均在 １％的水平上显著

为负， 表明使用倾向得分匹配方法控制了可能的自选

择问题后， 相对于非本地高管， 本地高管对企业投资

效率的提高效应仍然存在。
（三） 工具变量法

本文使用工具变量法解决可能的遗漏变量问题。
参考 Ｆａｃｃｉｏ 等 （２０１６） ［３３］ 的做法， 采用同年度同省

份其他企业本地高管的比例 （ ＩＶ） 作为企业本地高

管变量的工具变量进行两阶段最小二乘回归。 结果显

示， 第一阶段回归中 ＩＶ 的估计系数为 １ ９１９， 在 １％
的水平上显著， 表明同年度同省份其他企业的本地高

管比例与目标企业高管为本地人的概率正相关； 第二

阶段回归中 Ｌｏｃａｌ 的估计系数为－０ ０１５， 在 １％的水

平上显著， 与表 ３ 的结果一致。 上述结果表明， 在考

虑了遗漏变量问题之后， 本地高管的身份认同对企业

投资效率的正向促进作用仍然成立， 本文的研究结论

是稳健的。
（四） 更换当年新增资本投资额 （ ＩＮＶ） 的衡量

方式

参考以往的研究， 使用 （固定资产＋在建工程＋无
形资产＋长期投资） 净值变化量除以平均总资产的衡

量方式重新衡量当年新增资本投资额 （记为 ＩＮＶ＿ｒ），
重复模型 （２） 的分析。 结果表明， Ｌｏｃａｌ 变量的系

数绝对值变大， 显著性一致， 说明改变当年新增资本

投资额的衡量方式不会影响对 “家乡优势假说” 的

支持。
（五） 安慰剂检验

本文得出的结论支持了 “家乡优势假说”， 但这

种结果也可能是由于某些未考虑到的因素导致的本地

高管与企业投资非效率之间呈负相关关系， 即 “家
乡优势” 和投资效率之间的关系可能并不存在。 因

此， 本文通过随机分配所有公司－年度观测值的 Ｌｏｃａｌ
变量进行安慰剂检验， 并重复模型 （２）。 结果显示，
Ｌｏｃａｌ 变量的回归系数不再显著， 表明本文的结论不

太可能受到公司－年度层面的未考虑到因素的驱动。
（六） 考虑行业的年度趋势

最后， 本文在模型 （２） 中引入行业和年度的交

乘项对行业发展周期等宏观因素的影响加以控制， 结

果依然稳健。

六、 研究结论

本文基于身份认同理论， 从非正式制度的视角探

讨了在家乡当地任职的高管是否会提高企业的投资效

率这一研究问题。 基于 １９９９—２０１８ 年 Ａ 股上市公司

样本， 将企业高管的籍贯信息与公司注册地所在省份

进行匹配， 构建本地高管这一核心变量进行实证检

验。 实证结果发现， 相对于非本地高管， 本地高管提

高了企业的投资效率， 支持 “家乡优势假说”。 其可

能的原因是， 家乡的成长经历和社会关系使本地高管

具有身份认同和对家乡的依恋， 这有助于本地高管形

成信息获取和社会关系上的比较优势， 而有价值的、
及时的信息和基于信任的社会关系对提高企业投资效

率是有益的。 进一步研究发现， 企业所在地区的制度

质量对上述关系具有一定的调节作用， 具体表现为在

制度质量较高的地区本地高管的家乡优势对企业投资

效率的影响更为明显， 这说明正式制度和非正式制度

在影响企业投资效率方面存在互补关系； 董事长和总

经理之间的同乡关系有利于发挥高管的家乡优势效应。
机制检验结果表明， 本地高管可以通过缓解融资约束

和降低不确定性两个途径来提高企业的投资效率。
综上所述， 本文的结论从身份认同这一非正式制

度的角度证实了高管的地理异质性特征影响企业投资

效率的内在机制， 拓展了身份认同经济学在公司财务

领域的应用， 为 “家乡优势假说” 提供了来自中国

背景的经验证据。 此外， 本文的研究结论对于企业实

践具有一定的启示： 在中国特殊的社会文化框架下如

何进一步发掘本地高管的家乡优势效应， 加强监督机

制以弱化可能的代理冲突问题， 激活文化对经济发展

的助推作用， 促进非正式制度和正式制度之间的良性

互补， 是实现企业经营效率提升目标的有效途径。
６６



　 ２０２２ 年第 ８ 期 ·财务与会计·

参考文献
［１］ Ｂｅｒｎｉｌｅ Ｇ， Ｂｈａｇｗａｔ Ｖ， Ｒａｕ Ｐ Ｒ Ｗｈａｔ Ｄｏｅｓｎｔ Ｋｉｌｌ Ｙｏｕ Ｗｉｌｌ Ｏｎｌｙ Ｍａｋｅ Ｙｏｕ Ｍｏｒｅ Ｒｉｓｋ⁃ｌｏｖｉｎｇ： Ｅａｒｌｙ⁃ｌｉｆｅ Ｄｉｓａｓｔｅｒｓ ａｎｄ ＣＥＯ Ｂｅｈａｖｉｏｒ ［Ｊ］ ． Ｊｏｕｒ⁃

ｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１７， ７２ （１）： １６７－２０６．

［２］ Ｈａｍ Ｃ， Ｓｅｙｂｅｒｔ Ｎ， Ｗａｎｇ Ｓ Ｎａｒｃｉｓｓｉｓｍ Ｉｓ ａ Ｂａｄ Ｓｉｇｎ： ＣＥＯ Ｓｉｇｎａｔｕｒｅ Ｓｉｚｅ， Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ， ａｎｄ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ［ Ｊ］  Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｓｔｕｄｉｅｓ，

２０１８， ２３ （１）： ２３４－２６４．

［３］ Ｊｉａｎｇ Ｆ， Ｑｉａｎ Ｙ， Ｙｏｎｋｅｒ Ｓ Ｅ Ｈｏｍｅｔｏｗｎ Ｂｉａｓｅｄ Ａｃｑｕｉｓｉｔｉｏｎｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ ａｎｄ Ｑｕａｎｔｉｔａｔｉｖｅ Ａｎａｌｙｓｉｓ， ２０１９， ５４ （５）： ２０１７－２０５１．

［４］ 胡珺， 宋献中， 王红建． 非正式制度、 家乡认同与企业环境治理 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１７ （３）： ７６－９４， １８７－１８８．

［５］ Ｐｏｏｌ Ｖ Ｋ， Ｓｔｏｆｆｍａｎ Ｎ， Ｙｏｎｋｅｒ Ｓ Ｅ Ｎｏ Ｐｌａｃｅ Ｌｉｋｅ Ｈｏｍｅ： Ｆａｍｉｌｉａｒｉｔｙ ｉｎ Ｍｕｔｕａｌ Ｆｕｎｄ Ｍａｎａｇｅｒ Ｐｏｒｔｆｏｌｉｏ Ｃｈｏｉｃｅ ［Ｊ］ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ，

２０１２， ２５ （８）： ２５６３－２５９９．

［６］ 曹春方， 刘秀梅， 贾凡胜． 向家乡投资： 信息、 熟悉还是代理问题？ ［Ｊ］ 管理世界， ２０１８ （５）： １０７－１１９， １８０．

［７］ Ｈｏｄｌｅｒ Ｒ， Ｒａｓｃｈｋｙ Ｐ Ａ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｆａｖｏｒｉｔｉｓｍ ［Ｊ］ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１４， １２９ （２）： ９９５－１０３３．

［８］ 李书娟， 徐现祥． 身份认同与经济增长 ［Ｊ］ 经济学 （季刊）， ２０１６ （３）： ９４１－９６２．

［９］ Ｂｅｎｍｅｌｅｃｈ Ｅ， Ｆｒｙｄｍａｎ Ｃ Ｍｉｌｉｔａｒｙ ＣＥＯｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１５， １１７ （１）： ４３－５９．

［１０］ 代昀昊， 孔东民． 高管海外经历是否能提升企业投资效率 ［Ｊ］ 世界经济， ２０１７ （１）： １６８－１９２．

［１１］ Ｃｏｈｅｎ Ｌ， Ｆｒａｚｚｉｎｉ Ａ， Ｍａｌｌｏｙ Ｃ Ｓｅｌｌ Ｓｉｄｅ Ｓｃｈｏｏｌ Ｔｉｅｓ ［Ｊ］ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１０， ６５ （４）： １４０９－１４３７．

［１２］ 张平， 赵国昌， 罗知． 中央官员来源与地方经济增长 ［Ｊ］ 经济学 （季刊）， ２０１２ （２）： ６１３－６３４．

［１３］ Ｙｏｎｋｅｒ Ｓ Ｅ Ｄｏ Ｍａｎａｇｅｒｓ Ｇｉｖｅ Ｈｏｍｅｔｏｗｎ Ｌａｂｏｒ ａｎ Ｅｄｇｅ？ ［Ｊ］ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０１７， ３０ （１０）： ３５８１－３６０４．

［１４］ 吕长江， 张海平． 股权激励计划对公司投资行为的影响 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１１ （１１）： １１８－１２６， １８８．

［１５］ 李焰， 秦义虎， 张肖飞． 企业产权、 管理者背景特征与投资效率 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１１ （１）： １３５－１４４．

［１６］ Ｂｅｂｃｈｕｋ Ｌ， ＧｒｉｎｓｔｅｉｎＹ Ｔｈｅ Ｇｒｏｗｔｈ ｏｆ Ｅｘｅｃｕｔｉｖｅ Ｐａｙ ［Ｊ］ Ｏｘｆｏｒｄ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｐｏｌｉｃｙ， ２００５， ２１ （２）： ２８３－３０３．

［１７］ 陈冬华， 陈信元， 万华林． 国有企业中的薪酬管制与在职消费 ［Ｊ］ 经济研究， ２００５ （２）： ９２－１０１．

［１８］ 聂辉华， 蒋敏杰． 政企合谋与矿难： 来自中国省级面板数据的证据 ［Ｊ］ 经济研究， ２０１１ （６）： １４７－１５７．

［１９］ Ｙｏｎｋｅｒ Ｓ Ｅ Ｇｅｏｇｒａｐｈｙ ａｎｄ ｔｈｅ Ｍａｒｋｅｔ ｆｏｒ ＣＥＯｓ ［Ｊ］ Ｍａｎａｇｅｍｅｎｔ Ｓｃｉｅｎｃｅ， ２０１７， ６３ （３）： ６０９－６３０．

［２０］ 潘越， 戴亦一， 魏诗琪． 机构投资者与上市公司 “合谋” 了吗： 基于高管非自愿变更与继任选择事件的分析 ［ Ｊ］  南开管理评论，

２０１１ （２）： ６９－８１．

［２１］ 申慧慧， 汪泓， 吴联生． 本地审计师的合谋效应 ［Ｊ］ 会计研究， ２０１７ （２）： ８３－８９， ９７．

［２２］ Ｌａｉ Ｓ Ｆ， Ｌｉ Ｚ Ｇ， Ｙａｎｇ Ｙ Ｇ Ｅａｓｔ， Ｗｅｓｔ， Ｈｏｍｅｓ Ｂｅｓｔ： Ｄｏ Ｌｏｃａｌ ＣＥＯｓ Ｂｅｈａｖｅ Ｌｅｓｓ Ｍｙｏｐｉｃａｌｌｙ？ ［ Ｊ］  Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０２０， ９５ （２）：

２２７－２５５．

［２３］ Ｃｈｅｎ Ｘ Ｐ， Ｃｈｅｎ Ｃ Ｃ Ｏｎ ｔｈｅ Ｉｎｔｒｉｃａｃｉｅｓ ｏｆ ｔｈｅ Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｇｕａｎｘｉ： Ａ Ｐｒｏｃｅｓｓ Ｍｏｄｅｌ ｏｆ Ｇｕａｎｘｉ Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ ［ Ｊ］  Ａｓｉａ Ｐａｃｉｆｉｃ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍａｎａｇｅ⁃

ｍｅｎｔ， ２００４， ２１ （３）： ３０５－３２４．

［２４］ 陈爽英， 井润田， 龙小宁， 邵云飞． 民营企业家社会关系资本对研发投资决策影响的实证研究 ［Ｊ］ 管理世界， ２０１０ （１）： ８８－９７．

［２５］ 杜勇， 谢瑾， 陈建英． ＣＥＯ 金融背景与实体企业金融化 ［Ｊ］ 中国工业经济， ２０１９ （５）： １３６－１５４．

［２６］ Ｒｉｃｈａｒｄｓｏｎ Ｓ Ｏｖｅｒ⁃ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔ ｏｆ Ｆｒｅｅ Ｃａｓｈ Ｆｌｏｗ ［Ｊ］ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２００６， １１ （２ ／ ３）： １５９－１８９．

［２７］ Ｗｈｉｔｅｄ Ｔ Ｍ， Ｗｕ Ｇ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔｓ Ｒｉｓｋ ［Ｊ］ Ｔｈｅ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２００６， １９ （２）： ５３１－５５９．

［２８］ 刘莉亚， 何彦林， 王照飞， 程天笑． 融资约束会影响中国企业对外直接投资吗？ ———基于微观视角的理论和实证分析 ［ Ｊ］  金融研究，

２０１５ （８）： １２４－１４０．

［２９］ 王会娟， 余梦霞， 张路， 岳衡． 校友关系与企业创新———基于 ＰＥ 管理人和高管的关系视角 ［Ｊ］ 会计研究， ２０２０ （３）： ７８－９４．

［３０］ Ｇｈｏｓｈ Ｄ， Ｏｌｓｅｎ Ｌ Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔａｌ Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ａｎｄ Ｍａｎａｇｅｒｓ Ｕｓｅ ｏｆ Ｄｉｓｃｒｅｔｉｏｎａｒｙ Ａｃｃｒｕａｌｓ ［ Ｊ］  Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ， Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎｓ ａｎｄ Ｓｏｃｉｅｔｙ， ２００９，

３４ （２）： １８８－２０５．

［３１］ 徐尚昆， 郑辛迎， 杨汝岱． 国有企业工作经历、 企业家才能与企业成长 ［Ｊ］ 中国工业经济， ２０２０ （１）： １５５－１７３．

［３２］ 罗党论， 应千伟， 常亮． 银行授信、 产权与企业过度投资： 中国上市公司的经验证据 ［Ｊ］ 世界经济， ２０１２ （３）： ４８－６７．

［３３］ Ｆａｃｃｉｏ Ｍ， Ｍａｒｃｈｉｃａ Ｍ Ｔ， Ｍｕｒａ Ｒ ＣＥＯ Ｇｅｎｄｅｒ， Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｒｉｓｋ⁃ｔａｋｉｎｇ， ａｎｄ ｔｈｅ Ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｏｆ Ｃａｐｉｔａｌ Ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ［ Ｊ］  Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉ⁃

ｎａｎｃｅ， ２０１６， （３９）： １９３－２０９．

（学术顾问： 梁上坤， 责任编辑： 张安平）

７６



·财务与会计· 　 ２０２２ 年第 ８ 期

　
［收稿日期］ 　 ２０２１－０８－３０

［作者简介］ 　 潘舒芯， 女， １９９３ 年 １０ 月生， 上海财经大学会计学院博士研究生， 研究方向为公司财务， 联系方式为 ８１０３７１７４０＠ ｑｑ ｃｏｍ。

［基金项目］ 　 国家自然科学基金重点项目 “互联网时代企业的财务行为与治理特征” （项目编号： ７１６３２００６）； 国家自然科学基金面上项目

“激励机制、 人力资本与公司价值” （项目编号： ７２０７２１０７）。

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。

产能过剩、 股权性质与企业债务融资
Ｃａｐａｃｉｔｙ Ｏｖｅｒｈａｎｇ， Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ Ｎａｔｕｒｅ ａｎｄ Ｄｅｂｔ Ｆｉｎａｎｃｉｎｇ

潘舒芯
ＰＡＮ Ｓｈｕ⁃ｘｉｎ
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过对比不同股权性质下产能过剩对企业债务融资的影响， 研究 “去产能” 和 “降杠杆” 政策的关联

性。 研究结果表明： 公司增加负债和减少负债的能力不同， 在资金存在缺口时会提高负债， 但出现资
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增强这一粘性现象， 但由于受到公司与银行谈判能力的影响， 与民营上市公司相比， 产能过剩主要影

响国有上市公司的债务融资； 以上结果在长期负债中更加明显， 并且在控制公司增长机会和经营风险

后仍然成立。 可见， 去产能政策并不能自发达到降杠杆目的， 还需从产品市场和金融市场两方面入

手， 在提高投资效率的同时， 有效控制企业的财务风险。 本文的研究结果不仅补充了资本结构相关文

献， 也为更好理解供给侧结构性改革的内在机制提供经验证据。
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ｕｎｄｅｒｓｔａｎｄｉｎｇ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｍｅｃｈａｎｉｓｍｓ ｏｆ Ｓｕｐｐｌｙ⁃ｓｉｄｅ Ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ Ｒｅｆｏｒｍ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｃａｐａｃｉｔｙ ｏｖｅｒｈａｎｇ　 Ｄｅｂｔ ｆｉｎａｎｃｉｎｇ　 Ｏｗｎｅｒｓｈｉｐ ｎａｔｕｒｅ ｏｆ ｕｌｔｉｍａｔｅ ｃｏｎｔｒｏｌｌｅｒ
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一、 引言

本文从企业债务融资角度， 检验了 “三去一降

一补” 供给侧结构性改革的整体政策中去产能和去

杠杆两项政策的内在经济关系。 ２００８ 年金融危机以

来， 高杠杆一直被视为宏观经济脆弱性的来源， 防范

化解金融风险是中央部署的三大攻坚战之首。 ２０１５
年年底， 中央经济工作会议明确将去产能、 去杠杆作

为经济工作的重要内容。 ２０１６ 年到 ２０１８ 年， 我国将

降低企业杠杆率作为经济工作的重中之重， 并要求将

地方政府和国有企业作为去杠杆政策落地核心领域。
产能过剩是高杠杆的原因之一， 去产能被视为去杠杆

的核心， 企业在去产能过程中能否自发地实现降杠杆

的目标， 以及如何促进去产能和去杠杆政策的有效结

合， 是值得研究的重要问题。 深入理解企业产能过剩

与负债率之间的内在经济逻辑， 可以更好地贯彻实施

中央经济工作提出的目标和要求。
由于过剩资本难以出清， 资本产出率的下降导

致杠杆率攀升， 引发高杠杆。 去产能有利于公司盈

利的提升， 为降杠杆创造条件。 经典的优序融资理

论也支持了上述观点， 当企业投资不能被内部融资

满足时， 会增加债务融资 （Ｍｙｅｒｓ 和 Ｍａｊｌｕｆ， １９８４［１］），
而当公司存在自由现金流时， 则会偿还债务， 降低负

债率 （ Ｓｈｙａｍ⁃Ｓｕｎｄｅｒ 和 Ｍｙｅｒｓ， １９９９［２］ ）。 因此， 如

果我国企业的投资饥渴症是高负债的主要动因， 那

么通过抑制企业的投资扩张能力能够使企业自发降

低负债率。
但公司在资金溢余时并不总是选择偿还债务。

Ａｄｍａｔｉ 等 （２０１８） ［３］ 认为， 公司债务存在棘轮效应，
降低负债等同于股东将财富转移给了现有的债权人，
而如果增加负债， 股东可以从现有债权人付出的成本

中获益， 因此股东会抵抗负债率的下降。 可见， 由于

股东和债权人之间的利益冲突， 即使投资规模减少增

加了公司的可支配现金流， 公司也不会偿还债务以保

障债权人利益， 具体表现为公司投资规模降低， 债务

融资规模却没有同步下降。 基于此， 本文认为公司的

债务融资存在粘性现象， 在这种情况下， 企业的去产

能并不能够自发地实现去杠杆。 对于产能过剩的公司

来说， 由于存在市场失灵和政府干预 （林毅夫等，
２０１０［４］； 江飞涛等， ２０１２［５］ ）， 其退出机制受限， 保

持当前负债水平的动机更大， 这在对银行话语权更大

的国有企业中表现更强。

本文以我国 ２００３ 年到 ２０１８ 年 Ａ 股上市公司为样

本， 借鉴 ＡＢＪ 成本粘性， 以负债变动和资金需求的

关系构造债务融资的粘性模型进行检验， 研究结果表

明： （１） 我国上市公司的债务融资存在粘性现象，
资金缺口驱动负债产生， 但存在资金溢余时不会同等

程度减少负债， 而且长期负债的粘性高于短期负债，
仅靠去产能无法达到企业自发地去杠杆的目的。
（２） 与民营控股上市公司相比， 国有控股上市公司

的产能过剩显著增强了债务融资的粘性现象， 银行在

信贷资源配置中存在作用， 但无法制约国有企业的债

务决策。 以上结果在控制企业增长机会和经营风险后

仍然成立。
本文的贡献在于以下三个方面： （１） 为研究去

产能和降杠杆政策的内在关系提供了重要的经验证

据。 理论上对去产能和降杠杆之间的关系存在不同的

解释， 本文从经验证据的角度说明， 由于粘性现象的

存在， 去产能虽然抑制了公司投资规模， 但是并不必

然导致公司负债率的下降。 因此， 要实现去产能和降

杠杆的目标， 不仅需要产业层面的供给侧改革， 也需

要金融市场的供给侧改革。 （２） 提出企业债务融资

存在粘性， 并检验了其内在的经济特征。 Ａｄｍａｔｉ 等
（２０１８） ［３］采用模型推演的方法说明企业债务的棘轮

效应， 认为股东会抵抗负债率的下降。 本文在此基础

上， 结合优序融资理论， 将企业债务变动与资金需求

挂钩， 借鉴成本粘性模型给出了具体度量， 一方面扩

展了棘轮效应的研究并提供了相应的实证证据， 另一

方面也对资本结构相关研究进行了有益补充。 （３）
本文研究指出， 要实现结构性去杠杆目标， 需要进一

步提高银行在信贷资源配置中的有效性， 特别是需要

加强对国有企业去杠杆的有效政策约束。 本文补充了

银行信贷资源配置方面的文献， 为供给侧结构性改革

下的政策制定提供启示， 具有一定的现实意义。
本文其余部分安排如下： 第二部分为理论分析与

研究假说； 第三部分为样本选择与研究设计； 第四部

分为实证分析结果； 第五部分为结论。

二、 理论分析与研究假说

（一） 企业债务融资的粘性现象

优序融资理论认为， 债务融资规模是由公司投资

需求与经营活动现金流量之间的差异决定的 （Ｍｙｅｒｓ
和 Ｍａｊｌｕｆ， １９８４［１］； Ｓｈｙａｍ⁃Ｓｕｎｄｅｒ 和 Ｍｙｅｒｓ， １９９９［２］ ），
企业对外部资金的需求驱动了其债务比例变化。 当投
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资所需资金超过内部经营活动现金流量时 （即存在

资金缺口）， 公司会优先通过债务方式融资； 当内部

经营活动现金流量超过投资需求时 （即存在资金溢

余）， 公司会偿还债务 （Ｍｙｅｒｓ， １９８４［６］ ）。 因此， 公

司的资金缺口 （溢余） 是影响负债规模的重要因素。
很多研究认为公司增加负债和减少负债的能力和

水平是完全相同的， 资金需求的变动对负债的上升和

下降影响等同， 也就是说增加和减少投资对负债的影

响是对称的。 但 Ａｄｍａｔｉ 等 （２０１８） ［３］指出企业债务存

在棘轮效应。 他们认为， 由于未来融资存在不确定

性， 股东会抵抗负债率的下降， 即使公司当前有足够

的现金， 减少负债有利于提升公司价值， 也不会主动

偿还债务， 甚至可能新增等级更低负债损害公司价

值。 因为降低负债相当于股东把财富转移给了现有

的债权人， 保护了债权人的利益， 降低的破产成本

和代理成本为债权人所有， 股东并不能享有这些收

益 （Ｆｒｅｎｋｅｌ 等， １９８９［７］； Ｂｕｌｏｗ 和 Ｒｏｇｏｆｆ， １９９０［８］ ），
而增加负债则以牺牲现有债权人利益为代价， 股东获

得收益 （Ｆａｍａ 和 Ｍｉｌｌｅｒ， １９７２［９］； Ｂｌａｃｋ 和 Ｓｃｈｏｌｅｓ，
１９７３［１０］）。 因此， 均衡的负债结果是历史路径依

赖的。
由于棘轮效应， 债务随投资需求的变化可能是非

对称的。 根据优序融资理论， 债务的出现是内部现金

流、 股利支出和投资支出之间不平衡的结果， 当企业

内部经营产生的现金流无法满足企业股利发放、 固定

资产和营运资本投资的需求时， 企业会向外部市场借

取债务， 此时企业的债务随着内部资金缺口的上升而

增加。 但如果内部资金出现溢余， 内源融资完全覆盖

股利发放和投资所需要的现金流后， 仍有多余现金留

存时， 由于股东和债权人之间的利益冲突， 企业并不

倾向于将这部分现金用于偿还债务， 此时债务没有同

等下降， 而是呈现相对稳定的状态。 因为股东无法从

下降的负债率中获益， 其会反抗债务比例的下降。 而

通过保持债务的稳定， 将以现有债权人的利益损失为

代价获得收益， 同时将破产风险转移给债权人。 由于

收益享受和成本承担的非对称性， 当出现资金缺口

时， 公司会增加负债， 但是当出现资金溢余时， 公司

不会同等程度地偿还负债。 因此， 当公司投资需求被

抑制， 公司不会自发降低负债率， 仍然会选择维持当

前的负债水平。
（二） 产能过剩与债务融资

企业较高的负债率会导致金融风险， 降低企业杠

杆率是我国经济工作的重要内容。 产能过剩是高杠杆

的原因之一， 去产能被视为去杠杆的核心。
现有研究中， 市场失灵和政府干预是中国产能过

剩成因的两种主流理论 （林毅夫等， ２０１０［４］； 江飞

涛等， ２０１２［５］）。 以林毅夫等的 “潮涌理论” 为代表

的研究认为， 由于信息不对称和经理人的过度自信，
企业对产业发展前景形成共识， 从而引发 “羊群效

应”， 企业会进行盲目投资。 由于生产能力形成存在

滞后性， 且短期内调整成本较高， 企业最终产出会高

于市场需求， 出现产能过剩。 当企业的良好前景预期

被修正时， 产能过剩则会消失。 但我国的产能过剩呈

现非周期性， 政府干预是另一重要解释。 由于政绩诉

求以及地区竞争， 政府对企业投资进行补贴， 将企业

内部成本进行外部化， 进而扭曲企业投资行为， 使企

业投资高于利润最大化下的最优投资。
产能过剩意味着公司当前的生产能力远大于市场

需求量， 产能过剩企业通过形成过剩生产能力在竞争

中获得优势， 将对手挤出市场从而获得较高的市场份

额。 而政府出于经济与就业角度， 会帮助维持产能过

剩公司， 使市场的出清机制失效。 从信贷资源配置角

度， 在供给有限情况下， 产能过剩企业对信贷资源存

在挤占效应 （黄俊等， ２０１９［１１］ ）。 过剩资本难以出

清， 资本产出率下降导致杠杆率升高， 而去产能有利

于公司盈利的提升， 为降杠杆创造条件， 经典的优序

融资理论也支持了这种观点。
但在产能过剩条件下， 抑制企业投资规模并不必

然导致企业负债率下降。 股东和债权人存在利益冲

突， 股东延迟偿还债务的动机以及保有负债的能力会

影响债务融资的粘性程度， 而产能过剩下企业延迟偿

还债务的动机会被加强。 相比正常经营公司， 产能过

剩企业现有生产规模较大， 企业预期维持未来经营需

要大量资金支持， 因此更为依赖外部债务融资。 由于

偿还债务后剩余风险全部由股东承担， 即使企业通过

减少投资获得资金溢余， 也不会急于降低杠杆。 因

此， 产能过剩企业更加倾向于将资金留存在企业。
基于上述分析， 本文提出研究假说 １：
假说 １： 产能过剩增强企业债务融资的粘性

现象。
（三） 产能过剩、 股权性质与债务融资

但是另一方面， 产能过剩企业是否具有足够的能

力保有负债呢？ 如果债权人预期到企业存在债务融资

粘性， 会采取相应的措施应对这部分积累风险的杠
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杆， 比如索要更高的利率 （Ａｄｍａｔｉ 等， ２０１８［３］ ）。 我

国企业融资主要依赖银行借款， 银行作为债权人具有

进行信贷资源配置的能力， 这将从供给侧决定公司的

债务融资粘性。 因此， 不同企业与银行的谈判能力会

影响企业债务融资。 对于产能过剩的企业， 较高的调

整成本和隐含的风险使银行对其资金状况更为关注，
当企业存在资金溢余， 为防止企业过度融资， 银行将

要求其偿还债务以保障自身的贷款安全。
在我国， 股权性质是重要且具有特色的制度场

景。 国有企业与民营企业相对银行的话语权天然存在

差异。 与民营企业相比， 我国国有企业与银行谈判能

力更强： 一方面， 从性质上看国有企业承担更多社会

责任， 其发展有助于社会稳定， 银行配合经济政策的

执行需要扶持和补贴国有企业； 另一方面， 政府对国

有企业具有隐性担保， 国有企业的违约风险相较民营

企业更低 （钟宁桦等， ２０１６［１２］； 纪洋等， ２０１８［１３］；
胡悦和吴文锋， ２０１９［１４］； 黄俊等， ２０１９［１１］ ）。 国有

企业的政策扶持与隐性担保优势， 使其在出现资金短

缺时， 更容易获得银行贷款， 增加负债； 在资金出现

溢余时， 将资金留存在企业内部或是增加新负债的能

力更强。
产能过剩国有企业虽然产能偏离最优投资水平，

但仍对维持地方经济增长与就业水平稳定发挥作用。
政府具有保有过剩产能的动机， 与正常经营的国有企

业相比， 产能过剩国有企业更容易获得来自政府的扶

持和隐性担保。 由于政府干预造成市场退出机制不

畅， 当产能过剩国有企业在盈利状况不佳时， 仍需维

持现有生产， 对银行信贷的需求以及获取信贷的能力

提升。 因此， 对于国有企业来说， 产能过剩提高了其

保有负债的动机和能力， 增强了债务融资的粘性

现象。
但与国有企业相比， 民营企业获得融资的可能性

更低， 获得银行贷款的成本更高， 再融资过程中不确

定性更强， 在出现资金溢余时， 民营企业更希望保留

资金， 而不是偿还债务。 与国有企业相似， 产能过剩

也会加强民营企业提高债务融资粘性的动机， 但是由

于民营企业与银行的谈判能力比较弱， 且产能过剩增

加了民营企业被淘汰的风险， 进一步削弱了民营企业

的议价能力， 更容易引起银行关注。 因此， 虽然产能

过剩也会增加民营企业保有债务的动机， 但其对应的

谈判能力没有提升， 当产能过剩民营企业出现资金溢

余时， 银行就会要求民营企业偿还债务， 以降低违约

风险。
基于上述分析， 本文提出研究假说 ２：
假说 ２： 产能过剩对债务融资的影响主要在国有

企业中。

三、 样本选择与研究设计

（一） 样本选取

本文研究对象为沪深两市全部 Ａ 股上市公司，
由于企业对未来的预期会在一定程度上影响债务粘

性， 文章的样本期间为 ２００３ 年到 ２０１８ 年， 剔除金融

保险业上市公司、 资不抵债公司以及相关数据缺失公

司， 最终确定样本为 ２５ ３３７ 个公司－年度。 数据均来

自国泰安数据库， 为了控制异常值影响， 本文对连续

型变量进行了上下 １％的 ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理。
（二） 回归模型

为了检验企业债务融资是否具有粘性现象， 本文

基于 Ｂａｓｕ （ １９９７ ） ［１５］ 的 会 计 稳 健 性 模 型 以 及

Ａｎｄｅｒｓｏｎ 等 （２００３） ［１６］ 成本粘性研究的 ＡＢＪ 模型，
构造模型 （１）， 作为检验粘性的基本模型， 等式两

边均采用上期期末资产总额进行标准化。 当资金缺口

（Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ） 小于 ０ 时， Ｄｉ，ｔ取 １， 所以 β１ 和 β１ ＋β３ 分

别度量了负债对资金缺口和资金溢余的反应。 根据定

义， 如果存在粘性， 资金溢余时企业不急于偿还债

务， 应当有 β１＞β１＋β３， 即 β３＜０。

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ（ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ，ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ）
　 ＝β０＋β１Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＋β２Ｄｉ，ｔ＋β３Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ

＋∑Ｙｅａｒ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋εｉ，ｔ （１）

为了检验假说 １ 和假说 ２， 即产能过剩、 股权性

质和债务融资的关系， 本文建立模型 （２）， 加入企

业高产能过剩 （ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ） 相关的交乘项， 并按最

终控制人的股权性质进行分组检验。

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ（ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ，ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ）
　 ＝β０＋β１Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＋β２Ｄｉ，ｔ＋β３Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＋β４ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ

＋β５ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＋β６ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ

＋β７ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＋∑Ｙｅａｒ＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ
＋εｉ，ｔ （２）

（三） 变量定义

１ 资金缺口 （Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ）。
Ｓｈｙａｍ⁃Ｓｕｎｄｅｒ 和 Ｍｙｅｒｓ （１９９９） ［２］ 将债务变化与

资金缺口进行回归， 其斜率表示资金缺口能解释多少

新的债务。 本文借鉴其做法， 将资金缺口定义为： 投

１７
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资＋营运资本变化＋股利－内部现金流， 具体计算如表

１ 所示。 该变量如果小于 ０ 则意味着企业存在资金

溢余。
２ 产能过剩变量 （ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ）。
本文根据 Ａｒｅｔｚ 和 Ｐｏｐｅ （２０１８） ［１７］的方法得到公

司层面的产能过剩指标， 采用随机边界模型用式

（３） 估计公司层面企业现有产能和理想产能的差距，
即产能过剩变量。 其假定产能过剩非负， 根据 Ａｉｇｎｅｒ
等 （１９７７） ［１８］的做法进行随机下边界模型的残差项估

计。 将估计得到的残差取滞后一期， 与行业年度中位

数相比取虚拟变量， 作为高产能过剩的指标。

ｌｎａｔｉ，ｔ ＝β０＋β１ ｌｎｓａｌｅｉ，ｔ＋β２ ｌｎｃｏｇｓｉ，ｔ＋β３ ｌｎｓｇｅｉ，ｔ
＋β４ ｌｎｌａｇｖｏｌａｔｉｌｉｔｙｉ，ｔ＋β５ ｌａｇｍｋｔｂｅｔａｉ，ｔ＋β６ｒｆｉ，ｔ
＋∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ＋ｖｉ，ｔ＋ｕｉ，ｔ （３）

其中， 被解释变量为固定资产、 在建工程、 工程物

资、 固定资产清理、 生产性生物资产净额与无形资产

净额合计， 解释变量分别为营业收入、 营业成本、 销

售费用和管理费用、 滞后一期的股票收益率波动、 滞

后一期的市场组合贝塔值、 无风险收益以及行业哑变

量。 公式两边均取自然对数。
其余相关变量定义与计算方式如表 １ 所示， 连续

型变量均采用上期期末资产总额进行标准化。

表 １ 变量定义表 （采用上期资产总额进行标准化）

变量符号 变量名称 变量含义

Ｏｎａｃｆｉ，ｔ 经营活动净现金流 现金流量表中 “经营活动产生的现金流量净额”

Ｃａｐｘｉ，ｔ 投资需求

现金流量表中 “购建固定资产、 无形资产和其他长期资产支付的现金” ＋ “取得子公司及其他营

业单位支付的现金净额” － “处置固定资产、 无形资产和其他长期资产收回的现金净额” － “处
置子公司及其他营业单位收到的现金净额”

Ｄｉｖｉ，ｔ 股利需求 现金流量表中 “分配股利、 利润或偿付利息支付的现金”

Ｄｎｗｃｉ，ｔ 营运资本需求 现金流量表中－ “存货的减少” － “经营性应收项目的减少” － “经营性应付项目的增加”

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ 资金缺口 Ｃａｐｘｉ，ｔ＋Ｄｉｖｉ，ｔ＋Ｄｎｗｃｉ，ｔ－Ｏｎａｃｆｉ，ｔ

Ｄｉ，ｔ 资金缺口虚拟变量 当期 Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ＜０ 时取 １， 否则为 ０

ＳＤｅｂｔｉ，ｔ 短期债务 资产负债表中 “短期借款”

ＬＤｅｂｔｉ，ｔ 长期债务 资产负债表中 “长期借款” ＋ “应付债券”

Ｄｅｂｔｉ，ｔ 总债务 ＳＤｅｂｔｉ，ｔ＋ＬＤｅｂｔｉ，ｔ

ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ 短期债务变化 ＳＤｅｂｔｉ，ｔ－ＳＤｅｂｔｉ，ｔ－１

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ 长期债务变化 ＬＤｅｂｔｉ，ｔ－ＬＤｅｂｔｉ，ｔ－１

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ 总债务变化 Ｄｅｂｔｉ，ｔ－Ｄｅｂｔｉ，ｔ－１

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ 高产能过剩虚拟变量 见第三部分中的变量定义

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ 高经营风险虚拟变量 未来 ８ 个季度的资产回报率波动， 标准差高于行业年度中位数为 １， 否则为 ０。

ＨＦＳＧｉ，ｔ 高增长机会虚拟变量 计算 ｔ＋１ 年营业收入增长率， 增长率高于行业年度中位数为 １， 否则为 ０。

四、 实证分析结果

（一） 描述性统计

主要变量的描述性统计如表 ２ 所示。 资金缺口

（Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ） 的均值为 ０ ０７３， 中位数为 ０ ０５３， 资金缺

口虚拟变量 （Ｄｉ，ｔ） 均值为 ０ ３２４， 说明 ３２ ４％的公司

出现资金溢余的情况。 债务变动 （ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ） 的均值

为 ０ ０３５， 中位数为 ０ ００６， 说明平均来看公司的资产

负债率相对比较稳定。 高产能过剩虚拟变量 （ＨＬａｇＥｘ⁃
ｃｉ，ｔ）、 高增长机会虚拟变量 （ＨＦＳＧｉ，ｔ） 与高经营风险虚

拟变量 （ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ ） 均值分别为 ０ ４９８、 ０ ４８０ 和

０ ４９５。 主要变量的相关系数表如表 ３ 所示， 资金缺口

（Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ） 与债务变动 （ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ） 相关系数为 ０ ５００，
说明资金缺口在一定程度上决定债务的形成。

２７
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表 ２ 主要变量描述性统计

变量 样本量 平均数 中位数 标准差 最小值 最大值

Ｏｎａｃｆｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０５２ ０ ０４９ ０ ０９５ －０ ２６１ ０ ３７２

Ｃａｐｘｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０６５ ０ ０４１ ０ ０８８ －０ １０８ ０ ４８６

Ｄｉｖｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０２７ ０ ０２４ ０ ０２０ ０ ０００ ０ １１５

Ｄｎｗｃｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０３０ ０ ０２１ ０ ０８４ －０ ２０３ ０ ３８７

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０３５ ０ ００６ ０ １２２ －０ ２３９ ０ ６２４

ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０１８ ０ ０００ ０ ０８３ －０ ２０９ ０ ３６７

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０１７ ０ ０００ ０ ０７６ －０ １５４ ０ ４００

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ０７３ ０ ０５３ ０ １８５ －０ ４２５ ０ ８３３

Ｄｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ３２４ ０ ０００ ０ ４６８ ０ ０００ １ ０００

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ４９８ ０ ０００ ０ ５００ ０ ０００ １ ０００

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ４９５ ０ ０００ ０ ５００ ０ ０００ １ ０００

ＨＦＳＧｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ４８０ ０ ０００ ０ ５００ ０ ０００ １ ０００

ＰＲＶＴｉ，ｔ ２５ ３３７ ０ ４６６ ０ ０００ ０ ４９９ ０ ０００ １ ０００

表 ３ 主要变量相关系数表

Ｏｎａｃｆｉ，ｔ Ｃａｐｘｉ，ｔ Ｄｉｖｉ，ｔ Ｄｎｗｃｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ

Ｃａｐｘｉ，ｔ ０ ２４９∗∗∗

Ｄｉｖｉ，ｔ ０ ２５４∗∗∗ ０ ２３１∗∗∗

Ｄｎｗｃｉ，ｔ －０ ６７２∗∗∗ ０ ０７８∗∗∗ ０ ０８５∗∗∗

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ －０ １４３∗∗∗ ０ ４４５∗∗∗ ０ ２６３∗∗∗ ０ ３５６∗∗∗

ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ －０ １５７∗∗∗ ０ ３１０∗∗∗ ０ １９８∗∗∗ ０ ３３０∗∗∗ ０ ７６５∗∗∗

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ －０ ０４８∗∗∗ ０ ３６２∗∗∗ ０ １９９∗∗∗ ０ １９３∗∗∗ ０ ７０５∗∗∗

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ －０ ６６０∗∗∗ ０ ４３４∗∗∗ ０ １３６∗∗∗ ０ ８５４∗∗∗ ０ ５００∗∗∗

Ｄｉ，ｔ ０ ４８１∗∗∗ －０ ２６２∗∗∗ －０ ０７０∗∗∗ －０ ５５８∗∗∗ －０ ２７２∗∗∗

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ ０ ００３ ００ ０ ０８６∗∗∗ －０ ０１２∗ －０ ０３３∗∗∗ ０ ０１３∗∗

ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ Ｄｉ，ｔ

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ０ １１４∗∗∗

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ ０ ４１４∗∗∗ ０ ３２５∗∗∗

Ｄｉ，ｔ －０ ２５５∗∗∗ －０ １５０∗∗∗ －０ ６４７∗∗∗

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ －０ ００１ ０ ０２１∗∗∗ ０ ０２３∗∗∗ －０ ０４２∗∗∗

（二） 主要回归结果

表 ４ 报告了企业债务融资粘性现象的回归结果。
列 （１） 检验资金缺口是否影响负债规模变动， 在控

制行业年度固定效应以后， Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ 的系数为 ０ ３３３，
在 １％的水平上显著为正， 说明产生 １ 单位资金缺口，
会引起债务变动 ３３ ３％。 列 （２） 为粘性基本模型的回

归结果， 交乘项 Ｄｉ，ｔ ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ的系数为－０ ３６０， 在 １％
的水平上显著为负， 说明当资金出现溢余时， 企业不

倾向将资金用于偿还债务。 为检验契约期限的影响，
列 （３） 和列 （４） 分别报告了短期债务融资和长期债

务融资的粘性情况， 交乘项Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ对短期债务融

资变动 （ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ） 的系数为－０ １４３， 对长期债务
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融资变动 （ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ） 的系数为－０ １９９， 二者均在

１％的水平上显著为负。 采用似不相关回归发现长期和

短期债务融资系数存在显著差异 （ｐ ＝ ０ ０００ ２）， 长期

债务融资的粘性程度高于短期债务融资， 说明债务期

限影响粘性现象， 企业获得长期借款的能力一定程度

上表明企业延迟偿还债务的能力。

表 ４ 债务融资的粘性现象

变量
（１） （２） （３） （４）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ３３３∗∗∗

（４８ ０８１）
０ ４２９∗∗∗

（４３ １５４）
０ ２１７∗∗∗

（３２ ３９９）
０ １９３∗∗∗

（２８ ２０９）

Ｄｉ，ｔ
０ ００２

（０ ９１４）
－０ ００３∗∗

（－２ ４５４）
０ ００４∗∗∗

（２ ７６９）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ３６０∗∗∗

（－１８ ９５１）
－０ １４３∗∗∗

（－１１ ５２３）
－０ １９９∗∗∗

（－１７ ５２６）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０ ０２５∗∗∗

（４ ２５７）
０ ００６

（１ ０６２）
０ ０２１∗∗∗

（４ ４６４）
－０ ０１３∗∗∗

（－４ １５５）

行业 控制 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２５ ３３７ ２５ ３３７ ２５ ３３７ ２５ ３３７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２６１ ０ ２８８ ０ １８７ ０ １５４

　 　 注： ∗∗∗ｐ＜０ ０１， ∗∗ｐ＜０ ０５， ∗ｐ＜０ １。 括号内是经过公司聚类调整后的 ｔ 值。 下同。

　 　 表 ５ 报告了产能过剩和债务融资粘性的关系。 列

（１） 中交乘项 ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ × Ｄｉ，ｔ × Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ 的系数为

－０ ０５７， 结果不显著， 说明产能过剩在整体上不会

影响企业债务融资粘性， 这是由于产能过剩削弱了企

业对银行的谈判能力。 分股权性质的结果显示， 列

（２） 中国有企业交乘项 ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ的系

数为－０ １２０， 在 ５％的水平上显著为负， 列 （３） 民

营企业中则不显著， 支持了假说 ２。 银行有能力约束

产能过剩民营企业的杠杆， 但无法决定信贷在国有企

业的配给， 信贷被低效的国有企业占据。

表 ５ 产能过剩与债务融资结果

变量
（１） （２） （３）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ 国有企业 民营企业

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ４１０∗∗∗

（３０ ５７８）
０ ４４９∗∗∗

（２３ ５２１）
０ ３８０∗∗∗

（２０ ３１０）

Ｄｉ，ｔ
０ ００７∗∗

（２ ３６４）
０ ００９∗∗

（２ ４２２）
０ ００５

（１ ２９７）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ３３２∗∗∗

（－１３ ０５４）
－０ ３７０∗∗∗

（－９ ６２６）
－０ ３０３∗∗∗

（－９ １７９）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ
０ ００１

（０ ５０６）
０ ００１

（０ １７５）
０ ０００

（０ ０７７）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ０４２∗∗

（２ １９３）
０ ０７９∗∗∗

（２ ９５３）
０ ０２０

（０ ７４２）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ００９∗∗

（－２ ２８６）
－０ ０１０∗∗

（－１ ９８０）
－０ ００５

（－０ ７３６）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ０５７

（－１ ５４２）
－０ １２０∗∗

（－２ ３１０）
－０ ００１

（－０ ０２７）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０ ００５

（０ ８２７）
－０ ００５

（－０ ６５１）
０ ０２０∗

（１ ８１３）

４７
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续前表

变量
（１） （２） （３）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ 国有企业 民营企业

行业 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２５ ３３７ １３ ５４１ １１ ７９６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２９０ ０ ３０９ ０ ２８０

　 　 为了进一步检验假说 １ 和假说 ２， 表 ６ 报告了区

分债务期限后产能过剩与债务融资粘性的结果。 表 ６
中列 （１） 和列 （２） 分别为全样本下长期债务和短

期债务的结果。 长期债务交乘项 ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ ×Ｄｉ，ｔ ×
Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ的系数为－０ ０８７， 在 １％的水平上显著为负，
可见产能过剩会提高整体的长期负债粘性， 支持了假

说 １。 长期负债的交乘项 ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ在国

有企业中的系数为－０ １２９， 显著性水平为 １％， 在民

营企业中不显著， 支持了假说 ２。 此外， 从表 ６ 列

（２）、 列 （４） 和列 （６） 中可见， 产能过剩对整体

短期负债粘性、 国有企业短期负债粘性、 民营企业短

期负债粘性， 交乘项 ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ ×Ｄｉ，ｔ ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ的系数

均不显著。 实证结果显示， 产能过剩主要影响国有控

股上市公司的长期债务融资， 而对短期负债没有显著

影响， 其相比民营上市公司对银行确实有更大的话

语权。

表 ６ 不同债务期限结果

变量

国有企业 民营企业

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ １７１∗∗∗

（１９ ０４４）
０ ２２３∗∗∗

（２３ ８８６）
０ １９０∗∗∗

（１３ ９２７）
０ ２３６∗∗∗

（１６ ９０４）
０ １５６∗∗∗

（１２ ７６０）
０ ２１１∗∗∗

（１６ ９４７）

Ｄｉ，ｔ
０ ００７∗∗∗

（４ ０６２）
－０ ００２

（－０ ８４０）
０ ００８∗∗∗

（３ ０１３）
－０ ０００

（－０ ０２２）
０ ００８∗∗∗

（２ ９５２）
－０ ００３

（－０ ８７３）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ １６０∗∗∗

（－１１ １８２）
－０ １５３∗∗∗

（－９ ２２５）
－０ １９６∗∗∗

（－８ ６９９）
－０ １４８∗∗∗

（－６ ０５５）
－０ １２７∗∗∗

（－７ ３８８）
－０ １６３∗∗∗

（－６ ９１１）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ
－０ ０００

（－０ １７０）
０ ００２

（１ １６２）
－０ ００１

（－０ ４７８）
０ ００２

（０ ６６６）
－０ ００２

（－０ ６０２）
０ ００３

（１ ０２１）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ０４９∗∗∗

（３ ６４１）
－０ ０１１

（－０ ８１８）
０ ０９０∗∗∗

（４ ４７０）
－０ ０１１

（－０ ５４５）
０ ０２３

（１ ３２３）
－０ ０１１

（－０ ６４６）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ００７∗∗

（－２ ４９７）
－０ ００３

（－１ １５７）
－０ ００８∗∗

（－２ ０７５）
－０ ００２

（－０ ６５４）
－０ ００２

（－０ ４７３）
－０ ００５

（－１ １２６）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ０８７∗∗∗

（－３ ７９７）
０ ０２８

（１ １５４）
－０ １２９∗∗∗

（－３ ９６７）
０ ００９

（０ ２５０）
－０ ０５４

（－１ ６３０）
０ ０４７

（１ ２７５）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０ ０１４∗∗∗

（－４ １５１）
０ ０２０∗∗∗

（４ １６５）
－０ ０２１∗∗∗

（－４ ８９７）
０ ０１８∗∗∗

（２ ９７６）
－０ ００５

（－０ ８３５）
０ ０２８∗∗∗

（３ ０３５）

行业 控制 控制 控制 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２５ ３３７ ２５ ３３７ １３ ５４１ １３ ５４１ １１ ７９６ １１ ７９６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ １５８ ０ １８７ ０ １８０ ０ １８６ ０ １４６ ０ １９２

５７
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（三） 稳健性检验

１ 控制增长机会和经营风险。
产能过剩企业在当期投资规模高于理想投资， 这

可能受到两方面因素影响： 一方面， 企业预期未来存

在较大增长机会， 从而驱动出当期看似偏离理想值的

正常性投资支出； 另一方面， 公司经营风险较高， 资

产流动性出现问题。 而债务融资的粘性现象产生是因

为股东无法从降低的负债率中获益， 不倾向于在拥有

现金溢余时偿还负债， 企业的增长机会和经营风险都

将在一定程度上会产生影响。
对于增长机会来说， 增长期企业往往实施市场占

优投资战略， 企业资金需求上升， 这会促使其出于交

易性动机保留盈余而不偿还债务， 以方便及时把握和

捕捉未来市场占优投资机会。 同时， 成长机会的增加

作为公司价值的构成部分或价值创造的主要方式， 会

加剧企业内外部信息不对称 （杨兴全和吴昊旻，
２０１１［１９］）， 未来融资的不确定性上升， 为防止出现资

金不足而面临融资约束问题， 股东会更加反抗债务的

降低。
对于经营风险来说， 以往研究发现， 在经济环境

存在较大不确定性时， 企业倾向于保持财务弹性， 增

加现金持有 （江龙和刘笑松， ２０１１［２０］； 刘名旭和向

显湖， ２０１４［２１］； 杜晶和郭旭， ２０１６［２２］ ）。 当经营风

险增大时， 企业出于预防性或者投机性的动机将资金

溢余留存在企业内部 （韩立岩和刘博研， ２０１１［２３］；
姜彭等， ２０１５［２４］； 李凤羽和史永东， ２０１６［２５］ ）， 以

此应对可能发生的市场变化和竞争状况 （韩忠雪和

周婷婷， ２０１１［２６］）， 避免未来陷入流动性困境， 而非

返还给债权人。
因此， 本文在原有检验基础上控制企业增长机会

和经营风险， 对产能过剩的可能影响进行稳健性检

验。 本文将未来销售收入增长作为增长机会替代变量

（罗琦和胡志强， ２０１１［２７］ ）， 并与行业年度中位数相

比取虚拟变量， 作为高增长机会 （ＨＦＳＧ ｉ，ｔ） 的指标。
此外， 本文采用企业未来 ８ 个季度的资产回报率波动

作为经营风险的指标， 并与行业年度的中位数进行比

较取虚拟变量 （ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ）。
表 ７ 是控制增长机会和经营风险两个潜在因素

后， 产能过剩对公司债务融资的影响。 其中列 （１）
列 （２） 表示不考虑其他变量情况下， 增长机会和经

营风险对产能过剩的影响。 列 （１） 中交乘项 ＨＦＳＧ ｉ，ｔ

×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ在 １％的水平上显著为负， 表明增长机

会加强企业债务融资粘性现象。 列 （２） 中交乘项

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ的系数为 ０ １８０ 且显著， 说

明虽然经营风险加强企业借债和延迟偿还动机， 但未

来的违约风险上升， 银行能够预期并提前防范， 避免

此类粘性现象的产生， 约束高风险公司信贷的借取和

偿还。 列 （３） 到列 （５） 为控制增长机会和经营风

险后， 产能过剩对整体债务粘性影响以及分股权性质

的结果， 与主结果一致， 产能过剩主要影响国有企业

的债务融资。 分债务期限的结果也与前文一致， 由于

篇幅限制没有列示。

表 ７ 控制增长机会和经营风险稳健性检验

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ 国有企业 民营企业

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ４０５∗∗∗

（２８ ８４７）
０ ４７４∗∗∗

（３７ ０１７）
０ ４３８∗∗∗

（２３ ２９２）
０ ４６６∗∗∗

（１８ ４２２）
０ ３９８∗∗∗

（１４ ４８７）

Ｄｉ，ｔ
０ ００４

（１ ３７６）
０ ００３

（１ ０８０）
０ ０１１∗∗∗

（２ ５７８）
０ ０１３∗∗

（２ ５１３）
０ ００８

（１ ２３８）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ２７９∗∗∗

（－１１ ２４３）
－０ ４６３∗∗∗

（－１４ ５０３）
－０ ３６１∗∗∗

（－９ ００５）
－０ ３７４∗∗∗

（－７ ０４６）
－０ ３３７∗∗∗

（－５ ５３１）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ
０ ００２

（０ ６１６）
０ ００１

（０ １９９）
０ ０００

（０ ０８９）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ０３４∗

（１ ７７４）
０ ０７３∗∗∗

（２ ７９９）
０ ０１０

（０ ３７９）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ０１０∗∗

（－２ ４０４）
－０ ０１０∗∗

（－１ ９６６）
－０ ００６

（－０ ９０９）

６７
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ 国有企业 民营企业

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ０４６

（－１ ２６３）
－０ １０５∗∗

（－２ ０５９）
－０ ００１

（－０ ０１９）

ＨＦＳＧｉ，ｔ
０ ００９∗∗∗

（３ ３８１）
０ ００９∗∗∗

（３ ３８７）
０ ００９∗∗

（２ ４８７）
０ ００７∗

（１ ７９５）

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ０３２∗

（１ ７０３）
０ ０２３

（１ ２０２）
０ ０１２

（０ ４２０）
０ ０４６∗

（１ ７８６）

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ００３

（－０ ８２５）
－０ ００４

（－０ ８７４）
－０ ００４

（－０ ６９９）
－０ ００３

（－０ ４３８）

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ １４０∗∗∗

（－３ ８３３）
－０ １２７∗∗∗

（－３ ５５１）
－０ １２６∗∗

（－２ ４８９）
－０ １４２∗∗∗

（－２ ７４９）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ
－０ ００２

（－０ ６０７）
－０ ００１

（－０ ３４２）
－０ ００４

（－１ ２４９）
－０ ００１

（－０ １５０）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ０９４∗∗∗

（－４ ８２３）
－０ ０８８∗∗∗

（－４ ５３４）
－０ ０６１∗∗

（－２ １１９）
－０ ０８９∗∗∗

（－３ ３０７）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ００４

（－０ ８８４）
－０ ００４

（－１ １０２）
－０ ００５

（－０ ８９４）
－０ ００２

（－０ ３６３）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ １８０∗∗∗

（４ ３９７）
０ １６９∗∗∗

（４ １７６）
０ １２５∗∗

（２ ２７８）
０ １８７∗∗∗

（３ １８４）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０ ００３

（０ ５０３）
０ ００６

（１ ０６９）
０ ００１

（０ ２１１）
－０ ００６

（－０ ８８６）
０ ０１８

（１ ５８９）

行业 控制 控制 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ ２５ ３３７ ２５ ３３７ ２５ ３３７ １３ ５４１ １１ ７９６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２９３ ０ ２９５ ０ ３００ ０ ３１７ ０ ２９１

　 　 ２ 国企的信贷优势。
本文认为由于不同企业对银行的谈判能力存在差

异， 银行的信贷资源在国有企业和民营企业间配置不

均衡， 导致产能过剩在国企中更容易引发高位粘性杠

杆。 表 ８ 报告了按股权结构分组后企业债务融资的结

果， 发现不管长期还是短期债务， 在不同股权性质下

均存在粘性现象。 对比组 （１） 到组 （３） 粘性系数

差异， 在总体负债和长期负债中， 国有企业和民营企

业存在显著差异， ｐ 值分别为 ０ ００１ ９ 和 ０ ０００ ０， 国

有企业债务粘性显著高于民营企业， 主要存在于长期

负债中。 由结果也可知， 由于长期负债风险高于短

期， 银行主要约束民营企业长期负债的获得， 在无法

改变贷款利率情况下， 银行通过改变债务期限结构对

企业债务融资行为做出反应。

表 ８ 国企的信贷优势

变量

（１） （２） （３）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ

国有企业 民营企业 国有企业 民营企业 国有企业 民营企业

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ４８４∗∗∗

（３２ ９１８）
０ ３８９∗∗∗

（２９ ４９４）
０ ２３１∗∗∗

（２２ ９２１）
０ ２０６∗∗∗

（２３ ０７６）
０ ２３０∗∗∗

（２０ ６４２）
０ １６７∗∗∗

（１９ ５２９）

７７
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续前表

变量

（１） （２） （３）

ＣｈｇＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ

国有企业 民营企业 国有企业 民营企业 国有企业 民营企业

Ｄｉ，ｔ
０ ００３

（１ ２８０）
０ ００３

（０ ９８２）
－０ ００１

（－０ ６９５）
－０ ００５∗∗

（－２ ４３０）
０ ００３

（１ ５８６）
０ ００７∗∗∗

（３ ３８８）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ４２５∗∗∗

（－１５ ４９５）
－０ ３０９∗∗∗

（－１１ ９０６）
－０ １４４∗∗∗

（－８ ３０３）
－０ １４８∗∗∗

（－８ １５７）
－０ ２５５∗∗∗

（－１４ ８０５）
－０ １４９∗∗∗

（－１０ ２５６）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０ ００４

（－０ ６２２）
０ ０２１∗

（１ ９１２）
０ ０１９∗∗∗

（３ １６９）
０ ０２９∗∗∗

（３ ２３２）
－０ ０２１∗∗∗

（－５ １３２）
－０ ００５

（－０ ８９８）

行业 控制 控制 控制 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １３ ５４１ １１ ７９６ １３ ５４１ １１ ７９６ １３ ５４１ １１ ７９６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ３０６ ０ ２７９ ０ １８６ ０ １９１ ０ １７１ ０ １４５

　 　 ３ 资金空缺替代变量。
表 ９ 将资金空缺变量 （Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ） 中剔除营运资

本的影响， 仅考虑投资和内部现金流变动， 发现产

能过剩能够增加国有企业的长期债务融资粘性， 降

低国有企业和民营企业的短期债务粘性。 这说明在

民营企业中， 银行始终占据资源配置的决定地位，
而国有企业更倾向于借取长期负债， 减少短期

负债。

表 ９ 替换资金空缺变量结果

变量

（１） （２）

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ

国有企业 民营企业 国有企业 民营企业

Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ３６３∗∗∗

（９ ４９５）
０ ３２９∗∗∗

（８ ８１８）
０ ４１２∗∗∗

（１１ ２６６）
０ ３４９∗∗∗

（９ ４３７）

Ｄｉ，ｔ
０ ００１

（０ ２６６）
０ ００５

（１ ３５０）
－０ ００１

（－０ ２２７）
－０ ００６

（－１ ４００）

Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ３８９∗∗∗

（－７ ０７７）
－０ ３６４∗∗∗

（－６ ３９８）
－０ ３３８∗∗∗

（－５ ９２０）
－０ ２９５∗∗∗

（－４ ７４８）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ
－０ ００２

（－０ ５９８）
０ ００１

（０ ３８１）
０ ００３

（０ ９９５）
０ ００４

（１ ２０１）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ １３９∗∗∗

（３ ７６７）
－０ ０００

（－０ ０１１）
－０ ０８２∗∗

（－２ ２７８）
－０ ０６３∗∗

（－２ ０５３）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
－０ ００２

（－０ ６２３）
－０ ００３

（－０ ９４７）
－０ ００１

（－０ ２８９）
－０ ００２

（－０ ４６３）

ＨＬａｇＥｘｃｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ １４３∗∗∗

（－２ ７０７）
－０ ００１

（－０ ０３０）
０ １３４∗∗

（２ ５１９）
０ １６６∗∗∗

（３ １５０）

ＨＦＳＧｉ，ｔ
－０ ００１

（－０ ４８５）
０ ００２

（０ ７３２）
０ ００７∗∗

（２ ５４５）
０ ００６∗∗

（１ ９７７）

８７
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变量

（１） （２）

ＣｈｇＬＤｅｂｔｉ，ｔ ＣｈｇＳＤｅｂｔｉ，ｔ

国有企业 民营企业 国有企业 民营企业

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ ０５４

（１ ４０７）
０ ０２３

（０ ７６６）
－０ ０１２

（－０ ３４５）
０ ０２８

（０ ９０９）

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
０ ００２

（０ ５３４）
０ ００３

（０ ９２１）
－０ ００３

（－０ ８３７）
－０ ００４

（－０ ８４０）

ＨＦＳＧｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ １２６∗∗

（－２ ３２８）
０ ００９

（０ ２０３）
－０ ０４７

（－０ ８７３）
－０ １２１∗∗

（－２ ３３６）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ
－０ ００３

（－１ １５０）
０ ００１

（０ ２３５）
０ ０００

（０ ０４９）
－０ ００５∗

（－１ ８６６）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
－０ ０７３∗

（－１ ８３７）
－０ ０９４∗∗∗

（－２ ９０５）
－０ ０６４∗

（－１ ８０４）
－０ ０３９

（－１ ２３２）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ
０ ００２

（０ ４５８）
－０ ００４

（－０ ９１１）
－０ ００７∗

（－１ ６７５）
０ ００２

（０ ５０８）

ＨＳｔｄＲＯＡｉ，ｔ×Ｄｉ，ｔ×Ｄｅｆｉｃｉｔｉ，ｔ
０ １１７∗∗

（２ ０８８）
０ １２３∗∗

（２ ３６２）
０ １１９∗∗

（２ １３５）
０ ０９２

（１ ６１０）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０ ０１５∗∗∗

（－３ ０７８）
－０ ００６

（－０ ９２０）
０ ０２４∗∗∗

（３ ６８６）
０ ０３４∗∗∗

（３ ５５１）

行业 控制 控制 控制 控制

年度 控制 控制 控制 控制

Ｏｂｓｅｒｖａｔｉｏｎｓ １３ ５４１ １１ ７９６ １３ ５４１ １１ ７９６

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２１１ ０ １５７ ０ １５９ ０ １８０

五、 结论

本文从微观企业债务融资粘性的角度， 分析并检

验了不同股权性质下， 产能过剩对债务融资的影响，
从而揭示去产能与降杠杆政策的内在经济关系。 由于

降低负债有助于保护债权人的利益， 但股东无法享

有， 这种收益和成本的不匹配导致企业债务融资呈现

粘性现象： 当资金出现缺口时企业会增加负债， 而资

金溢余时却不会同等程度偿还负债。 而且， 债权人对

公司的监督能力， 也会影响到公司的债务融资粘性。
产能过剩企业对信贷资源具有挤占效应， 由于市

场失灵与政府干预， 产能过剩企业在表现不佳时仍然

需要维持现有产能， 即使有资金溢余， 未来可能的资

金需求导致这些企业仍不愿意偿还负债， 因此产能过

剩企业会同时表现为财务杠杆居高不下。 由于肩负社

会责任以及政府隐性担保， 与民营企业相比， 银行对

国有企业的监督能力受到了较大的削弱， 即当出现资

金溢余时， 民营企业虽更有动机保留债务， 但是来自

银行的监督削弱了民营企业保留资金的能力。 因此，
银行的监督可以有效约束产能过剩民营企业的债务融

资， 却无法有效制约产能过剩国有企业的债务行为。
本文以我国 ２００３ 到 ２０１８ 年 Ａ 股上市公司进行实

证分析， 结果发现： （１） 企业债务融资具有粘性现

象， 并且长期负债的粘性高于短期负债， 国有企业相

比民营企业粘性结果更强； （２） 产能过剩加重了国

有企业的债务融资粘性现象， 而对民营企业没有显著

影响， 产能过剩对融资粘性的影响主要在长期负债

中； （３） 在控制了成长机会和经营风险的影响后，
上述结果仍然成立。

本文的研究成果具有一定的理论和实践意义。 本

９７
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文认为企业债务融资具有粘性， 并进行了实证检验分

析， 为理解企业融资行为增加视角。 同时本文从微观

企业揭示了去产能和降杠杆政策的密切联系。 产业层

面抑制企业投资规模不一定能够达到降低企业资产负

债率的效果， 去产能政策需要金融市场的供给相互协

调， 这为供给侧结构性改革提供政策启示， 帮助理解

通过改革推动高质量发展的政策意义。 本文从债务融

资的粘性角度分析银行信贷配置作用， 对提高市场配

置资源， 巩固 “三去一降一补” 成果， 提供经验

支持。
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僵尸企业与产业升级
———来自中国工业企业的证据

Ｚｏｍｂｉｅ Ｆｉｒｍｓ ａｎｄ Ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ Ｕｐｇｒａｄｉｎｇ：
Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｉｎｄｕｓｔｒｉａｌ Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ

王贤彬 陈博潮
ＷＡＮＧ Ｘｉａｎ⁃ｂｉｎ ＣＨＥＮ Ｂｏ⁃ｃｈａｏ

［摘　 要］ 产业升级是中国经济高质量发展的关键维度， 但僵尸企业严重影响中国产业升级进

程。 本文基于中国工业企业数据， 实证分析僵尸企业对产业升级的影响效应和作用机制。 研究发现：
产业内僵尸企业比例越高， 产业升级进程越缓慢。 机制分析发现， 僵尸企业通过扭曲资源配置和抑制

技术进步两种渠道拖累产业升级。 从资源配置角度看， 静态上僵尸企业扭曲企业资本要素投入， 对资

本投入不足的企业危害更为突出； 动态上僵尸企业不仅阻碍在位企业增加值率提升， 还妨碍潜在高增

加值率企业进入市场。 从技术进步角度看， 僵尸企业具有自身创新懈怠和挤出正常企业创新的特征。
本文从资源配置和技术进步的视角揭示了僵尸企业对产业升级的拖累效应， 为更好处置僵尸企业和推

动产业升级提供了重要政策启示。
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一、 引言

当前中国经济从高速增长阶段转向高质量发展阶

段， 加速产业升级是经济发展提质增效的重要一环，
而推动经济高质量发展， 要把重点放在推动产业结构

转型升级上， 把实体经济做实做强做优。 中国经济亟

需加快实现产业升级， 从低增加值产业逐步迈向高增

加值产业。 但在这关键时期， 前期刺激性经济政策的

后遗症开始凸显， 中国经济面临着僵尸企业不断滋生

的困扰。 僵尸企业占用并固化大量资源， 可能会严重

影响中国经济转型升级进程。 一些研究已经证实， 僵

尸企业对企业投资 （谭语嫣等， ２０１７［１］ ）、 创新 （王
永钦等， ２０１８［２］ ） 和资源配置效率 （张璇和李金洋，
２０１９［３］） 都会产生抑制作用。 在此背景下， 政府加快

僵尸企业的出清速度， 发布 《加快完善市场主体退出

制度改革方案》 （发改财金 〔２０１９〕 １１０４ 号） 等文

件①， 督促僵尸企业逐步退出市场。 在经济转型升级

的关键时期， 僵尸企业的滋生是否影响以及如何影响

迫在眉睫的产业升级， 是一个亟待深入探讨的问题。
僵尸企业的长期存在可能成为中国产业升级的潜

在阻碍。 中国特殊的经济与制度背景是僵尸企业滋生

的温床， 政企合谋、 政府经济刺激以及银行信贷歧视

等因素直接催化僵尸企业滋生 （聂辉华等， ２０１６［４］ ）。
在政府、 银行等持续援助下， 僵尸企业难以退出市

场， 积压大量落后产能并挤压市场空间， 成为长期

困扰 中 国 经 济 发 展 的 问 题 （王万珺和刘小玄，
２０１８［５］）。 发达国家的经验表明， 僵尸企业对经济发

展具有严重的阻碍作用。 ２０ 世纪末， 日本受僵尸企

业的影响， 步入失去经济发展的十年 （Ｃａｂａｌｌｅｒｏ 等，
２００８［６］）。 ２００９ 年欧债危机爆发后， 欧洲经济复苏进

程 缓 慢 的 重 要 原 因 之 一 也 是 僵 尸 企 业 的 滋 生

（ＭｃＧｏｗａｎ 等， ２０１８［８］）。
产业升级的本质是产业从低技术、 低生产率状态

向高技术、 高生产率状态演变的过程， 背后是资源的

优化再配置和技术进步。 换言之， 产业顺利升级的前

提是资源能够在异质企业间快速流动， 实现向高技术

企业的高效配给。 因此， 产业升级需要生产要素公平

配给的高效静态资源配置环境， 以及能够维持优胜劣

汰机制的高效动态资源配置环境。 僵尸企业凭借着银

行提供的信贷优惠， 维系大量的落后产能， 挤占优质

企业的生存空间， 抑制生产要素在行业间充分自由流

动， 损害市场正常的进入退出机制， 使得资源配置效

率明显下降。 大量僵尸企业在经济体系中的长期盘

踞， 可能会严重影响产业升级。
本文基于中国工业企业数据， 实证分析僵尸企业

对产业升级的影响及其作用机制。 研究发现： （１） 僵

尸企业的存在显著阻碍产业升级， 即产业内僵尸企业

比例越高， 产业升级迟滞效应越明显。 （２） 从资源

配置来看， 僵尸企业扭曲资源配置的特征是其危害的

源头之一。 静态方面， 僵尸企业通过扭曲企业资本要

素投入抑制产业升级， 对资本投入不足的企业更为突

出； 动态方面， 僵尸企业阻碍在位企业增加值率的提

升和高效企业的市场进入， 导致产业升级减速。
（３） 从技术进步来看， 僵尸企业具有自身创新懈怠

和挤出正常企业创新的行为， 进而妨碍产业升级。
相对于已有文献， 本文可能的边际贡献主要体现

在： 第一， 尽管现有文献对僵尸企业扭曲资源配置具

有较为深入的认识， 包括僵尸企业投资挤出效应

（谭语嫣等， ２０１７［１］ ）、 创新抑制效应 （王永钦等，
２０１８［２］） 以及宏观效率损失等 （乔小乐和宋林，
２０２２［８］）， 但该类文献多集中于微观和宏观层面， 基

于中观层面的产业升级视角研究僵尸企业的危害尚不

多见。 与肖兴志和黄振国 （２０１９） ［９］ 基于理论建模的

研究思路不同， 本文主要从实证上刻画僵尸企业如何

通过扭曲资源配置拖累产业升级， 一定程度上拓宽了

僵尸企业对产业发展的研究。 第二， 与现有文献探讨

僵尸企业扭曲资源配置的测算框架有所不同， 本文借

鉴 Ｈｓｉｅｈ 和 Ｋｌｅｎｏｗ （ ２００９ ） ［１０］、 Ｍｅｌｉｔｚ 和 Ｐｏｌａｎｅｃ
（２０１５） ［１１］的研究思路， 从静态上将要素配置分解为

资本与劳动要素、 投入过度和不足两个维度， 从动态

上将产业升级分解为集约边际与广延边际， 丰富了关

于僵尸企业影响产业升级的分析思路。
余文结构安排如下： 第二部分是文献评述与研究

假说； 第三部分是实证策略与数据说明； 第四部分为

计量结果分析； 第五部分是机制分析； 最后为本文的

总结性评述。

二、 文献评述与研究假说

（一） 文献评述

一般地， 关于僵尸企业的研究领域主要划分为僵

２８
① 文件来源于国家政府网： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｗｗｗ ｇｏｖ ｃｎ ／ ｚｈｅｎｇｃｅ ／ ｚｈｅｎｇｃｅｋｕ ／ ２０１９－０７ ／ １６ ／ ｃｏｎｔｅｎｔ＿５４５８０１６ ｈｔｍ。
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尸企业的识别、 成因和危害。 对于如何定义僵尸企

业， 目前国际上较为认可的两种标准分别是 ＣＨＫ 标

准和 ＦＮ⁃ＣＨＫ 标准。 随后国内学者根据中国的实际情

况， 进一步修正僵尸企业的识别方式， 并对国内僵尸

企业的分布特征进行系统阐述和深入分析 （黄少卿

和陈彦， ２０１７［１２］）。
在准确识别僵尸企业的基础上， 大量文献开始考

察僵尸企业的成因。 一方面， 包括政企合谋、 偏向国

企的资金配置、 银行信贷歧视 （聂辉华等， ２０１６［４］ ）、
违背企业要素禀赋优势制定的产业政策 （申广军，
２０１６［１３］） 等政府干预因素， 可能均为中国僵尸企业的

重要成因。 另一方面， 外资管制 （蒋灵多等， ２０１８［１４］）、
区域一体化 （彭洋等， ２０１９［１５］ ） 等市场竞争因素也

是导致僵尸企业滋生的原因。 僵尸企业成因虽然复杂

多样， 但纵观僵尸企业的形成过程， 均离不开外生冲

击下经济面临下行压力的宏观背景。
本文关注的主题主要沿袭于僵尸企业负外部性的

文献脉络。 现有研究针对僵尸企业经济危害的考察

主要集中于以下两个方面： 一是对正常企业的挤

出。 僵尸企业的存在会挤出正常企业的创新、 合理

投资以及就业增长等 （肖兴志等， ２０１９［１６］ ）。 李旭

超等 （２０１８） ［１７］甚至指出僵尸企业的存在意味着正常

企业要承担更多税负。 二是扭曲市场运行机制。
Ｎｉｓｈｉｍｕｒａ 等 （２００５） ［１８］ 对日本企业竞争机制的研究

表明， 僵尸企业会带来劣胜优汰式的竞争扭曲。 Ｃａ⁃
ｂａｌｌｅｒｏ 等 （２００８） ［６］证实僵尸企业具有扭曲劳动力市

场、 造成行业拥挤等负面效应。 僵尸企业最终均会导

致市场资源错配进而抑制生产率提升， 该影响在日

本、 ＯＥＣＤ 国家 （ＭｃＧｏｗａｎ 等， ２０１８［７］ ） 被广泛验

证。 实际上， 挤占企业资源和扭曲市场竞争分别属于

僵尸企业扭曲资源配置的静态和动态表征， 是僵尸企

业产生负外部性的重要原因。
僵尸企业的危害不仅停留于微观个体层面， 其引

致的资源错配可能会进一步对产业发展造成损害， 阻

碍产业从低技术状态向高技术状态升级。 产业升级具

有两种内涵。 一种源于 ２０ 世纪 ８０ 年代的全球价值链

理论， 该理论将全球各类企业及机构均视为价值链上

的参与者， 并指出全球范围的资源优化配置能够实现

全球价值链升级 （Ｇｅｒｅｆｆｉ 和 Ｋｏｒｚｅｎｉｅｗｉｃｚ， １９９４［１９］ ）。
另一种源于产业优化理论， 该理论认为产业升级是资

源在不同产业间技术偏向性配置的结果， 反映产业总

体质量优化和效率提升的进程。 尽管两种理论的研究

对象不同， 但均揭示出产业升级的必要条件是资源的

优化配置。 韩永辉等 （２０１７） ［２０］认为产业政策推动产

业升级的重要机制在于弥补市场信息缺失， 提升资源

配置的有效性， 最终促进产业更具合理性和有效性。
与此同时， 宋凌云和王贤彬 （２０１７） ［２１］发现财政手段

能够通过资源补充机制与资源重置机制改变产业内外

的资源配置效率， 进而有效推动产业发展。 以上文献

表明， 资源有效配置是实现产业升级的重要途径， 而

僵尸企业引致的资源错配可能不利于产业升级。 实际

上， 少数学者已开始关注僵尸企业在产业层面的影

响。 如肖兴志和黄振国 （２０１９） ［９］ 构造一个包含企业

异质性的产业动态模型， 分析了在不同情形下僵尸企

业对产业发展的影响。 该理论模型表明， 僵尸企业不

仅会破坏产业发展过程中优胜劣汰的市场选择机制，
同时也会损害企业成长。

纵观已有文献， 尽管学者对僵尸企业的危害已有

较为充分的认识， 但多集中于微观和宏观层面， 僵尸

企业在中观产业层面的影响仍待进一步探讨。 事实

上， 无论是产业优化理论， 还是产业从低增加值转向

高增加值， 其内在基础为资源有效配置。 僵尸企业危

害产业发展的核心渠道就是汲取和占据大量的经济资

源， 阻碍要素自由流动和优化配置。 从资源配置视角

研究僵尸企业对产业升级的迟滞效应， 不仅可以为当

下中国顺利克服经济转型升级瓶颈提供理论指导， 且

对中国僵尸企业经济效应的研究具有重要补充意义。
（二） 研究假说

企业是经济机体的细胞， 是经济系统的基本单

元， 其高效运转能够加快产业升级进程。 僵尸企业作

为经济机体中具备 “癌细胞” 特性的企业， 阻塞行

业内资源配置渠道， 可能危害产业迈向高端水平发

展。 实际上， 资源配置的扭曲存在多种形式， 为了具

体地考察僵尸企业滋生对产业升级的影响， 本文将资

源配置扭曲细分为静态和动态两种角度进行分析。
静态资源配置扭曲包括资本和劳动要素投入扭

曲。 对于资本要素配置， 僵尸企业挤占和吸附市场本

就稀缺的信贷资源， 将产生对正常企业的融资约束效

应。 经济体系中资本要素投入不足的企业面临更高的

融资壁垒， 可能丧失提升自身技术水平和扩大生产规

模所需的资源， 推动产业升级乏力。 对于劳动要素配

置， 信贷保护提高了僵尸企业的退出壁垒， 导致僵尸

企业内部挤压大量冗余劳动力。 事实上， 劳动要素流

动受阻也是政府稳定经济和保障就业的产物 （Ｐｅｅｋ
和 Ｒｏｓｅｎｇｒｅｎ， ２００５［２２］ ）， 僵尸企业在 “稳增长、 保

就业” 的政策目标下阻碍劳动力自发流动， 对正常

３８
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企业的就业增长产生显著的排挤效应 （肖兴志等，
２０１９［１６］）， 导致该部分劳动力不能正常释放至更高效

率的产业， 进而阻碍产业升级。
动态资源配置扭曲分为集约边际和广延边际， 具

体包括在位企业内效应、 在位企业间效应、 进入效应

和退出效应四个环节。 基于集约边际维度分析， 僵尸

企业可能通过掠夺市场资源挤占现存企业的生存空

间， 抑制在位企业成长机制的发挥 （肖兴志和黄振

国， ２０１９［９］）， 阻碍高效企业扩张生产规模， 是内涵

式产业升级受限的表现。 基于广延边际维度分析， 合

理的市场竞争机制是加速生产资源从低效率企业转移

至高效率企业的关键 （Ｈｓｉｅｈ 和 Ｋｌｅｎｏｗ， ２００９［１０］ ），
是提高产业竞争力的重要渠道。 但僵尸企业盘踞于行

业可能导致高效企业对市场前景产生消极预期， 削弱

高效企业进入市场的动力， 致使进入企业的整体效率

偏低。 与此同时， 僵尸企业致使正常企业面临资源紧

缺、 竞争扭曲的恶劣市场环境而被迫退出市场， 具有

“劣币驱逐良币” 特征， 其损害市场优胜劣汰机制是

外延式产业升级受限的表现。
除了扭曲要素配置影响产业升级， 僵尸企业还通

过技术创新渠道阻碍产业升级。 从直接效应而言， 僵

尸企业因经营不善和外部依赖， 自身存在创新乏力的

特征， 不具备技术进步的迫切性， 其长期盘踞即为产

业创新活力不足的缩影。 从间接效应而言， 僵尸企业

挤出正常企业的研发投入， 具有技术抹黑效应 （王
永钦等， ２０１８［２］）。 受僵尸企业的影响， 产业内的正

常企业难以在狭窄的市场空间中实现自身利润积累，
同时也无法获得充分的外部融资开展创新活动， 致使

由技术进步带来的产业升级难以实现。 综上所述， 我

们提出以下假说：
假说： 产业内僵尸企业的存在显著阻碍产业

升级。
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图 １　 僵尸企业拖累产业升级的理论机制

三、 实证策略与数据说明

（一） 模型设定

为检验僵尸企业对产业升级的影响， 本文设定如

下计量模型：

Ｙ ｊｃｔ ＝α＋βＺ ｊｃｔ＋γＸ＋εｔ＋ε ｊｃ＋ε ｊｃｔ （１）

其中， 下标 ｊ 表示行业， ｃ 表示城市， ｔ 表示年份。 因

变量 Ｙ ｊｃｔ表示城市－行业层面的增加值率； Ｚ ｊｃｔ是城市－
行业层面的僵尸企业比例， 是模型的核心自变量， 以

僵尸企业的负债权重计算， 估计系数 β 刻画僵尸企业

对产业升级的影响。 Ｘ 分别为行业层面和区域层面的

控制变量； εｔ 为随时间变化但不随个体变化的变量，
如宏观经济环境的波动， 利用年份固定效应加以控

制； ε ｊｃ为随城市变化的行业特征， 如各个城市的产业

政策并不相同， 利用城市－行业的固定效应加以控

制； ε ｊｃｔ为随机误差项。
（二） 核心变量构建

１ 僵尸企业的识别。
本文遵循谭语嫣等 （２０１７） ［１］ 的做法， 基于 ＦＮ⁃

ＣＨＫ 标准对僵尸企业进行识别， 基本思路为： 首先，
计算企业在正常经营状态下的利息支出与利息收入，
基于此计算最小净利息支出， 并与实际净利息支出进

行比较。 若企业的实际净利息支出小于理论净利息支

出， 则初步标记为僵尸企业。 其次， 纳入企业利润信

息， 将有潜在能力清还债务的僵尸企业改判为非僵尸

企业。 最后， 处于稳健性考虑， 构造三种替代性的僵

尸企业识别指标： 其一， 若企业负债超过总资产的

５０％， 并且当期负债大于上期负债， 识别为僵尸企业

（指标 Ｚ１）； 其二， 将营业总额替代利润总额作为重

新识别的标准 （指标 Ｚ２）； 其三， 将前后两年的企业

平均负债替代滞后期的负债 （指标 Ｚ３）。 本文统计各

年分行业层面的僵尸企业分布特征①， 从纵向角度而

言， 僵尸企业比例整体趋势为逐年递减， 与以往文

献的结论保持一致； 从横向角度而言， 资源型产业

的僵尸企业比例相对较高， 可能的原因在于资源产

业依赖更容易产生对僵尸企业的诱发效应 （邵帅

等， ２０２１［２３］）。
２ 产业升级的测算。
产业升级的基本内涵是产业从低增加值、 低技

术水平向高增加值、 高技术水平的演变 （苏杭等，

４８
① 受篇幅限制， 文中未列出统计表格， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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２０１７［２４］）。 产业增加值率为产业增加值占总产值的比

重， 能直观体现产业在价值链的位置。 现有研究表

明， 产业增加值率能较为准确刻画产业升级 （张同

斌和高铁梅， ２０１２［２５］ ）。 因此， 本文通过计算城市－
行业层面的增加值率衡量产业升级， 具体方法如下：

Ｙ ｊｃｔ ＝
∑

ｉ
Ｖａｌｕｅ＿ａｄｄｅｄｉｊｃｔ

∑
ｉ

ｏｕｔｐｕｔｉｊｃｔ
（２）

其中， Ｙ ｊｃｔ代表 ｔ 年城市 ｃ 的产业 ｊ 的增加值率， 为城

市－产业层面的变量。 ｖａｌｕｅ＿ａｄｄｅｄｉｊｃｔ为企业 ｉ 的增加

值， ｏｕｔｐｕｔｉｊｃｔ为企业 ｉ 的总产值。 为了获得僵尸化程度

和产业升级关系的直观印象， 本文将产业基于僵尸企

业比例分为高低两类， 发现高于僵尸企业比例平均值

的行业具有较低的增加值率， 初步表明僵尸企业拖累

产业升级的可能性 （图 ２）。
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图 ２　 不同僵尸企业占比的行业

增加值率变化趋势对比

３ 控制变量。
模型中城市－行业层面的控制变量包括： （１） 行

业资本密集度。 以人均资本取对数形式衡量， 从动态

发展角度看， 资本投入是中国产业层面增加值率的关

键影响因素 （苏杭等， ２０１７［２４］ ）。 （ ２） 行业规模，
利用行业总就业人数取对数形式衡量。 （３） 行业创

新水平。 利用行业新产品增加值取对数形式衡量， 产

业科技创新会通过劳动分工、 产业生产率、 需求结构

等途径影响产业升级 （周叔莲和王伟光， ２００１［２６］ ）
（４） 行业竞争度。 以赫芬达尔－赫希曼指数 （ＨＨＩ）
衡量， 基于固定资产份额的形式计算， 反映行业内的

竞争程度。 企业间展开有效竞争能促进资源从低效率

企业流向高效率企业， 提升资源配置效率 （Ｈｓｉｅｈ 和

Ｋｌｅｎｏｗ， ２００９［１０］）。 （５） 行业出口额 （对数形式）。
张杰等 （２０１３） ［２７］发现企业出口行为通过挤出研发投

入和广告支出抑制企业增加值率。 （６） 行业国有经

济占比。 以国有企业的资产占行业总资产的比例衡

量， 国有经济体系会通过金融歧视、 政策偏向等途径

造成资源配置扭曲 （刘瑞明， ２０１１［２８］）。
区域层面的控制变量则包括： （１） 城市 ＧＤＰ （对

数形式）。 已有研究发现， 市场规模的扩大有利于加快

产业升级 （张国胜和胡建军， ２０１２［２９］）。 （２） 城市外

商直接投资 （对数形式）。 外商投资具有显著的竞争

外溢效应， 外商直接投资比率越高， 地区市场竞争程

度和技术提升的可能性越高 （陈继勇和盛杨怿，
２００８［３０］）。 （３） 市场化水平， 采取各地区市场化指

数衡量。 市场体制相对完善的城市具有更高的资源配

置效率， 而资源配置机制恰恰是本文考察僵尸企业危

害的重要视角。 为了准确厘清僵尸企业自身造成的资

源错配， 进一步对市场化水平加以控制。
（三） 数据说明

企业层面的数据来自 １９９８—２００７ 年的中国规模

以上工业企业数据库， 区域层面数据源于 《城市统

计年鉴》 以及王小鲁、 樊纲等编写的 《中国市场化

指数数据库》。 中国工业企业数据库涵盖所有国有工

业企业和销售收入在 ５００ 万元以上的非国有工业企

业， 全部企业数量达 ２００ 多万， 样本企业总产值大概

占中国工业总产值的 ８５％左右， 是目前可以获得的

最大中国微观企业数据库。 由于该数据库存在样本匹

配混乱、 变量大小异常、 测量误差明显和变量定义模

糊等问题 （聂辉华等， ２０１２［３１］ ）， 本文参考 Ｂｒａｎｄｔ
等 （２０１２） ［３２］的处理方法对数据加以整理， 包括样本

匹配、 名义变量价格平减和样本筛选等关键环节。 王

小鲁、 樊纲等编写的市场化指数基于多方面指标综合

度量各省份的经济体制市场化程度， 是用于刻画市场

化相对进程的重要数据来源， 本文采取市场分配资源

比重、 政府行政干预程度、 价格市场决定指数、 金融

市场化程度以及劳动力流动性五个指标。 表 １ 是对各

变量的描述性统计。

表 １ 主要变量描述性统计

变量名称 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

产业升级 ５５ ９１４ ０ ２９６ ０ １０９ ０ ００９ ０ ７０５

行业僵尸企业比例 ５５ ９１４ ０ ３１３ ０ ３２７ ０ ０００ １ ０００

５８
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变量名称 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

行业资本密集度 ５５ ９１４ ４ ０００ ０ ９２０ １ ３３２ ６ ３７４

行业规模 ５５ ９１４ １６ ９７６ １ ３３９ １３ ９２０ ２０ １６２

行业创新水平 ５５ ９１４ ０ ０４５ ０ １０６ ０ ０００ ０ ５９６

行业竞争度 ５５ ９１４ ０ ３４３ ０ ３０９ ０ ０１１ １ ０００

行业出口额 ５５ ９１４ ０ ２８４ ０ ３４４ ０ ０００ １ ０００

国有企业比例 ５５ ９１４ ０ １２４ ０ ２１６ ０ ０００ ０ ９４３

城市规模 ５５ ９１４ ９ ２６４ ０ ７２６ ７ ８７７ １１ ３２６

外商直接投资 ５５ ９１４ ８ ６７７ ２ １１３ ０ ０００ １２ ６６４

市场分配资源比重 ５５ ９１４ ８ ５７８ ２ ０３６ １ ６００ １３ ３３０

政府行政干预程度 ５５ ９１４ ４ ６９７ ２ ７３９ ０ ０１０ １２ ６７０

价格市场决定指数 ５５ ９１４ ７ １８１ １ ９１３ １ ４６０ １０ ２４０

金融市场化程度 ５５ ９１４ ６ ３９２ ２ ３２２ ０ ８５０ １１ ３１０

劳动力流动性 ５５ ９１４ ４ １５２ ３ ３３２ ０ ０４０ １５ ７８０

四、 计量结果分析

（一） 基准回归结果

表 ２ 报告模型 （１） 的回归结果， 列 （２）、 列

（３） 逐步控制行业特征， 列 （４） ～列 （６） 引入区域

层面的控制变量。 其中， 列 （５） 加入全部控制变量

但未控制年份和城市×行业固定效应。 整体看来， 行

业内僵尸企业占比对产业升级的影响系数在－０ ０３３ ６
至－０ ０１３ １ 之间波动， 符号均为负且通过 １％的显著

性水平统计检验， 表明产业内僵尸企业显著抑制产业

升级。 本文基于全样本计算得出行业僵尸企业占比的

标准差为 ０ ３２７。 因此， 上述回归结果表明， 僵尸企

业比例每提高一个标准差， 行业增加值率将平均下降

０ ４３％。 列 （６） 加入全部控制变量， 可以看出， 控

制各地区市场化水平后僵尸企业的产业升级抑制效应

有所下降。 市场经济体制越完善的地区， 越依赖

“看不见的手” 实现有效配置资源。 控制该变量后，
僵尸企业的抑制效应有所下降， 间接表明僵尸企业可

能通过破坏市场资源配置的渠道影响产业升级。

表 ２ 僵尸企业与产业升级： 全样本

被解释变量： 产业升级

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

行业僵尸企业比例
－０ ０２１ ８∗∗∗

（０ ００１ ８）
－０ ０１３ ７∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０１３ ２∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０１３ ２∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０３３ ６∗∗∗

（０ ００１ ７）
－０ ０１３ １∗∗∗

（０ ００１ ９）

行业资本密集度
－０ ００５ １∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ００５ ４∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ００５ ５∗∗∗

（０ ００１ ２）
－０ ００２ ５∗∗∗

（０ ０００ ７）
－０ ００５ ６∗∗∗

（０ ００１ ２）

行业规模
０ ００３ ２

（０ ００２ ３）
０ ００２ ７

（０ ００２ ３）
０ ００１ １

（０ ００２ ４）
－０ ００２ ８∗∗∗

（０ ０００ ８）
０ ００１ ０

（０ ００２ ４）

行业创新水平
０ ００８ １

（０ ００６ ９）
０ ００８ ９

（０ ００６ ９）
０ ００９ １

（０ ００６ ９）
０ ０１１ ０∗∗

（０ ００４ ５）
０ ００９ ９

（０ ００６ ９）

行业竞争度
－０ ００３ ４
（０ ００４ ５）

－０ ００３ ５
（０ ００４ ５）

０ ０２５ ２∗∗∗

（０ ００２ １）
－０ ００４ ６
（０ ００４ ５）

行业出口额
－０ ０１７ ７∗∗∗

（０ ００５ ２）
－０ ０１７ ７∗∗∗

（０ ００５ ２）
－０ ０３６ １∗∗∗

（０ ００２ ３）
－０ ０１８ ０∗∗∗

（０ ００５ ２）

国有企业比例
－０ ００６ ０∗∗

（０ ００２ ９）
－０ ００６ １∗∗

（０ ００２ ９）
０ ０１４ ４∗∗∗

（０ ００２ ０）
－０ ００４ ３
（０ ００２ ９）

城市规模
０ ００７ ７∗∗

（０ ００３ １）
０ ００１ ７

（０ ００１ １）
０ ００６ ５∗∗

（０ ００３ １）

外商投资占比
－０ ０００ ５
（０ ０００ ５）

－０ ０００ ４
（０ ０００ ３）

－０ ０００ ８
（０ ０００ ５）

６８
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被解释变量： 产业升级

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

市场分配资源比重
－０ ００３ ６∗∗∗

（０ ０００ ３）
－０ ０００ ７
（０ ０００ ７）

政府行政干预程度
－０ ００２ ０∗∗∗

（０ ０００ ２）
－０ ０００ ０
（０ ０００ ４）

价格市场决定指数
０ ０００ ６∗

（０ ０００ ３）
０ ００１ ８∗∗∗

（０ ０００ ４）

金融市场化程度
０ ００１ ６∗∗∗

（０ ０００ ３）
０ ００１ ０∗

（０ ０００ ６）

劳动力流动性
－０ ００１ ４∗∗∗

（０ ０００ ２）
－０ ００２ ７∗∗∗

（０ ０００ ５）
年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ

城市×行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ

观测值 ５５ ９１４ ５５ ９１４ ５５ ９１４ ５５ ９１４ ５５ ９１４ ５５ ９１４

Ｒ２ ０ ００５ ３ ０ ０１４ １ ０ ０１４ ８ ０ ０１５ ０ ０ ０４４ ７ ０ ０１６ ３

　 　 注： 括号内是城市－行业层面聚类的稳健标准误； ∗、 ∗∗、 ∗∗∗分别表示 １０％、 ５％、 １％的显著性水平； 限于篇幅， 常数项估计结果未在表中列

出， 留存备索； 如无特殊说明， 以下各表同。

（二） 稳健性检验

１ 测量误差。
考虑僵尸企业识别方法的稳健性， 基于前文介绍

的三个替代性指标进行重新检验。 表 ３ 列 （１） ～ 列

（３） 分别使用 Ｚ１～ Ｚ３ 对僵尸企业进行重新识别， 估

计结果与基准回归结果相比虽稍有下降， 但仍显著为

负， 表明本文的基本估计结果在不同的僵尸企业识别

方法下稳健。
２ 固定效应控制。
尽管基准回归中已对年份固定效应和城市×行业

固定效应加以控制， 有效缓解了时间、 地域－行业层

面的遗漏变量偏误， 但现实中仍可能存在某些随时间

和行业变化的、 难以观测和控制的因素。 产业政策的

出台与实施有效推动了地区产业升级 （韩永辉等，

２０１７［２０］）， 为消除产业政策可能带来的估计偏误， 表

３ 列 （４） 进一步控制行业×年份固定效应， 估计结

果仍然显著为负， 表明基本回归结果是稳健的。
３ 数据库缺陷。
中国工业企业数据库的统计对象只包括全部国有

和年主营业务收入 ５００ 万元及以上的非国有企业， 并

没有包含 ５００ 万元以下的小型非国有企业。 这部分样

本的缺失可能会使估计结果发生偏误 （聂辉华等，
２０１２［３１］）。 然而， 补齐缺失样本的难度巨大。 为克服

数据缺失问题， 本文排除全样本中年主营业务收入为

５００ 万元以下的国有企业， 近似地构造主营业务规模达

５００ 万元以上的企业样本检验模型的稳健性。 表 ３ 列

（５） 显示， 排除主营业务收入规模在 ５００ 万元以下的样

本引起的可能性偏误， 估计结果未发生根本性的变化。

表 ３ 稳健性检验

以替代指标 Ｚ１ 计算

僵尸企业占比

以替代指标 Ｚ２ 计算

僵尸企业占比

以替代指标 Ｚ３ 计算

僵尸企业占比

控制行业×年份

固定效应

保留 ５００ 万以上

的企业样本

企业层面微观

全样本

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

行业僵尸企业比例
－０ ０１２ ４∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０１１ ６∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０１８ ５∗∗∗

（０ ００１ ８）
－０ ０１１ ５∗∗∗

（０ ００１ ８）
－０ ０１３ ３∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ００７ ６∗∗∗

（０ ０００ ８）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

城市×行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ

企业固定效应 ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

观测值 ５５ ９１４ ４７ ９３２ ５５ ９１４ ５５ ９１４ ５５ ６２２ １ ２８６ ２９８

Ｒ２ ０ ０２７ ３ ０ ０１１ ９ ０ ０１８ ３ ０ ０１６ １ ０ ０１７ ７ ０ ００５ ９

　 　 注： 控制变量与表 ２ 列 （６） 基准回归相同； 如无特殊说明， 以下各表同。

７８
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　 　 ４ 企业层面证据。
考虑到仅针对行业层面的考察可能会遗失微观企

业信息， 因此本文参考苏杭等 （２０１７） ［２４］ 的做法， 进

一步利用企业层面的微观全样本对基准回归结果进行

佐证， 将式 （１） 的因变量换为企业层面的增加值率，
其余不变。 表 ３ 列 （６） 的回归系数虽然有所减小， 但

仍然在 １％的显著性水平上为负， 表明僵尸企业比例较

高的产业， 其内部的企业增加值率显著下降， 为行业

层面的回归结果提供微观企业层面的证据。
（三） 内生性分析

尽管基准回归模型中已经纳入众多控制变量并控

制了多种固定效应， 以缓解遗漏变量所导致的内生性

问题， 但仍可能存在其他未控制的第三方因素同时影

响行业僵尸企业比例与产业升级， 导致估计结果出现

偏误。 此外， 反向因果问题也可能导致内生性偏误，
产业升级滞后可能导致产业内僵尸企业比例升高。 实

际上， 产业升级滞后会影响经济增长 （黄茂兴和李

军军， ２００９［３３］）， 恶劣的经济环境容易导致企业陷入

经营困境， 政府出于稳定经济的考虑， 往往会通过政

策干预熨平经济波动， 其中的重要手段之一就是信贷

宽松政策， 而该政策正是助长僵尸企业形成的重要

原因。
寻找合适的工具变量， 是减轻遗漏变量和反向因

果问题带来的内生性偏误的主要手段。 本文参照谭语

嫣等 （２０１７） ［１］的做法， 选择各行业在样本初期的国

有企业份额与前一年全国国有企业资产负债率的乘积

作为工具变量， 分析内生性问题可能带来的误差。 构

建该工具变量的理论依据在于， 样本初期的国有企业

份额是前定变量， 而初期国有企业份额越高的产业更

容易滋生僵尸企业。 与国有企业资产负债率交乘后，
反映出各行业国有企业对信贷资源的吸收程度， 同时

能较好满足相关性和外生性要求。 工具变量回归结果

如表 ４ 所示。 列 （１） 报告了在原指标计算方式下，
行业僵尸企业占比作为解释变量的回归结果， 影响系

数为负且通过 １０％的显著性水平检验。 回归结果系

数的绝对值大于基本回归的结果， 说明利用工具变量

减缓内生性后， 僵尸企业对产业升级的抑制效应有所

增强。 保持前文分析思路的连贯性， 列 （ ２） ～ 列

（４） 对替代指标 Ｚ１～ Ｚ３ 进行工具变量回归， 并考虑

排除主营业务收入规模在 ５００ 万以下的非国企样本数

据。 结果表明， 除了表 ４ 的列 （３） 以外， 其余估计

系数符号及统计显著性与基本回归结果无显著差异，
表明内生性偏误并未对回归结果产生严重影响。 替代

指标 Ｚ２ 估计系数的统计不显著性可能的原因在于样

本量损失。 实际上， 尽管该估计系数没有通过 １０％
的显著性检验， 但对应 ｐ 值为 ０ １０５， 与 １０％显著性

水平较为接近。 综上， 我们认为该结果仍然与本文基

本结论相吻合。

表 ４ 工具变量回归

原指标计算僵尸

企业占比

以替代指标 Ｚ１ 计算

僵尸企业占比

以替代指标 Ｚ２ 计算

僵尸企业占比

以替代指标 Ｚ３ 计算

僵尸企业占比

保留 ５００ 万以上的

企业样本

（１） （２） （３） （４） （５）

行业僵尸企业比例
－０ １６３ ５∗

（０ ０８６ ８）
－０ １６７ ２∗

（０ ０９３ ４）
－０ １５６ ７
（０ ０９９ ３）

－０ １９７ ６∗

（０ １０９ ８）
－０ １７８ ５∗∗

（０ ０９０ ２）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

城市×行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ５５ ６８１ ５５ ６８１ ４７ ７６０ ５５ ６８１ ５５ ５９４

Ｒ２ ０ ０４１ ８ ０ ０４２ ９ ０ ０４０ ８ －０ ０５３ ９ ０ ０１１ １

五、 影响机制分析

这一部分， 本文考察僵尸企业影响产业升级的两

个机制： 一是资源配置机制， 二是技术进步机制。 资

源配置视角可分为静态与动态两方面： 从静态视角来

看， 僵尸企业大量挤占资本和劳动要素资源， 造成企

业间的资源错配， 导致行业增加值率下降。 从动态视

角来看， 将产业增加值率的提升分解为在位企业的集

约边际变动， 以及企业进入退出动态变更的广延边际

变化。 技术进步是僵尸企业抑制产业升级的另一主要

途径。 一方面， 僵尸企业长期靠信贷资源输送为生，
技术水平比非僵尸企业落后， 其创新乏力特征是拖累

８８
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产业技术进步的重要原因； 另一方面， 僵尸企业对非

僵尸企业的技术进步存在技术抹黑效应。 接下来， 本

文围绕以上两个机制展开研究。
（一） 资源配置

１ 僵尸企业的静态资源扭曲效应。
在银行逃避审查、 政府稳定就业等因素的作用

下， 僵尸企业得以在经营不善的情况下获得持续

“供血”。 市场中信贷资源本就稀缺， 僵尸企业对信

贷资源的挤占直接挤出本来应当流向正常企业的资

源， 导致企业面临的要素投入扭曲加剧。 换言之， 由

于僵尸企业对信贷资源的侵占， 致使市场中的资本和

劳动要素配置失衡情况更加严重。 要素投入不足或过

度都是资源错配的一种表现， 均可能阻滞产业升级。
本文参考 Ｈｓｉｅｈ 和 Ｋｌｅｎｏｗ （２００９） ［１０］的做法， 测

算企业要素投入扭曲状况， 分析僵尸企业是否通过资

源错配拖累产业升级。 企业面临的资本和劳动投入要

素扭曲为：

τＫｊｉ ＝α ｊ
σ－１
σ

Ｐ ｊｉＹ ｊｉ

ＲＫ ｊｉ
－１ （３）

τＬｊｉ ＝β ｊ
σ－１
σ

Ｐ ｊｉＹ ｊｉ

ωＬ ｊｉ
－１ （４）

其中， αｊ 表示行业 ｊ 的资本弹性， βｊ 表示行业 ｊ 的劳动

弹性， 且存在 βｊ ＝１－αｊ； σ 为产品替代弹性， Ｒ 为资本

价格； ω 为劳动价格； Ｙｊｉ和 Ｐｊｉ代表产出和产品价格。
当 τＫｊｉ＞０ 时， 企业资本配置不足， 例如企业在市场上

面临更高的贷款利率； 当 τＫｊｉ ＜０ 时， 企业资本配置过

度， 例如政府对企业进行补贴； 当 τＫｊｉ ＝ ０ 时， 资本配

置效率达到最优。 同理可得 τＬｊｉ ＞０ 时， 企业的劳动配

置不足； τＬｊｉ＜０ 时， 企业的劳动配置过度。 测算企业层

面的资源配置效率后， 本文建立以下回归：

Ｖａｌｕｅ＿ａｄｄｅｄｉｔ ＝α＋β１Ｚ ｊｃｔ＋β２Ｘ＋εｔ＋εｉ＋ε ｊｃｔ， ｉｆ τｉｔ＞０

（５）
Ｖａｌｕｅ＿ａｄｄｅｄｉｔ ＝α＋β１Ｚ ｊｃｔ＋β２Ｘ＋εｔ＋εｉ＋ε ｊｃｔ， ｉｆ τｉｔ＜０

（６）

以上回归方程基于企业的要素投入情况， 将企业划

分为投入不足和过度两种情况， 予以厘清僵尸企业

如 何 扭 曲 资 源 配 置 影 响 产 业 升 级。 其 中：
ｖａｌｕｅ＿ａｄｄｅｄｉｔ代表企业层面的增加值率； τｉｔ分别代表

企业资本配置效率 τＫ 和劳动配置效率 τＬ； Ｘ 代表不

同层面的控制变量， 计算方法与式 （１） 相同； εｔ 和

εｉ 代表年份固定效应和企业固定效应。
对比表 ５ 列 （１）、 列 （２） 的回归结果可以发

现， 企业资本投入不足的子样本中， 僵尸企业影响的

估计系数显著为负， 说明在企业资本投入不足的情况

下， 僵尸企业的存在会显著抑制企业的产业升级； 相

比之下， 在资本投入过度的企业中， 僵尸企业对产业

升级却没有显著影响。 该结果意味着， 僵尸企业主要

通过影响资本投入不足的企业阻碍产业升级。 即僵尸

企业对面临资本投入不足困境的企业， 具有更为显著

的抑制效应， 表明僵尸企业大量吸附信贷资源的特征

挤出了部分企业的资本要素投入， 导致产业升级迟

缓。 对于劳动要素投入， 列 （３）、 列 （４） 的回归结

果显示， 劳动投入不足和劳动投入过度的企业， 其增

加值率均显著受到抑制， 但两组企业受到的抑制效应

差异不大， 说明相对于劳动要素而言， 对资本要素的

扭曲是僵尸企业拖累产业升级的主要途径。
表 ５ 静态资源配置效应

企业层面增加值率

资本投入不足 资本投入过度 劳动投入不足 劳动投入过度

（１） （２） （３） （４）

行业僵尸企业比例
－０ ００４ ７∗∗∗

（０ ０００ ９）
－０ ００２ ０
（０ ００２ ２）

－０ ００６ ３∗∗∗

（０ ００１ ６）
－０ ００７ ８∗∗∗

（０ ００１ ０）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

企业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 １ ０８１ ９６３ ２０４ ３３５ ３７２ １０７ ９１４ １９１

Ｒ２ ０ ０１１ ６ ０ ０２８ ３ ０ ０２５ ５ ０ ０１１ ７

　 　 注： 控制变量更替为企业资本密集度、 企业规模、 企业创新水平、 企业出口额、 国有企业比例、 行业竞争度、 城市规模、 外商投资占比以及

市场化指数， 其余保持一致。

９８
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　 　 ２ 动态资源配置。
上一部分基于静态的资源配置视角分析僵尸企业

对不同微观企业的影响， 本部分将微观企业转移至中

观产业层面， 并从动态的资源配置视角展开研究。 本

文借鉴 Ｍｅｌｉｔｚ 和 Ｐｏｌａｎｅｃ （２０１５） ［１１］ 的思路对产业增

加值率进行动态分解， 其公式具体如下：

Δϕｔ ＝Δ φｔ＋ΔｃｏｖＳ（ｓｉｔ，ϕｉｔ）＋ｓＮｔ（ϕＮｔ－ϕＳｔ）
＋｛－ｓＸ（ｔ－ｋ）［ϕＸ（ｔ－ｋ） －ϕＳ（ｔ－ｋ）］｝ （７）

其中， Δ φｔ为在位企业内效应， 代表市场份额在前后

两期不变时， 由企业自身增加值率的变化引致的产业

增加值率变动。 ΔｃｏｖＳ（ ｓｉｔ， φｉｔ） 为在位企业间效应，
代表企业增加值率在前后两期不变时， 由在位企业市

场 份 额 的 变 化 引 致 的 产 业 增 加 值 率 变 动。
ｓＮｔ （ϕＮｔ－ϕＳｔ）为进入效应， 代表企业进入引致的产业

增加值率变动， 若进入企业的增加值率大于在位企业

的平均水平， 则该效应为正。 －ｓＸ（ ｔ－ｋ） ［ϕＸ（ ｔ－ｋ） －ϕＳ（ ｔ－ｋ） ］
为退出效应， 代表企业退出引致的产业增加值率变

动， 若退出企业的增加值率低于在位企业的平均水

平， 则该效应为正。 将分解后的结果作为被解释变量

进行回归， 基于动态资源配置的视角分析僵尸企业对

产业升级的影响机制。
表 ６ 汇报了估计结果， 其中列 （１） 为分解之前

的总效应， 与表 ２ 的列 （６） 相同， 列 （２） ～列 （５）
为分解之后的四个效应。 结果表明， 基于集约边际分

析， 列 （２） 的系数在 ５％的水平上显著为负， 而列

（３） 的系数并不显著， 表明僵尸企业主要抑制在位

企业自身增加值率的提升， 而非冲击在位企业的市场

份额引致产业增加值率下降。 基于广延边际分析， 列

（４） 的系数显著为负， 表明僵尸企业阻碍了高增加

值率企业的进入。 这与肖兴志和黄振国 （２０１９） ［９］ 的

结论相似， 即僵尸企业在抑制企业成长机制发挥的同

时， 会降低高效企业进入市场的意愿。 但与其结论有

所差异的是， 列 （５） 的系数显著为正， 意味着僵尸

企业对产业升级存在一部分正向影响。 在激烈的市场

竞争之下， 不同生产效率的企业瓜分剩余有限的资源，
低效企业在资源抢占中处于劣势， 被迫退出市场。 即

僵尸企业通过掠夺资源激化市场竞争， 加速低效企业

的淘汰。 总体而言， 僵尸企业对产业升级的拖累效应

主要来源于抑制在位企业进步和阻碍高效企业进入。

表 ６ 动态资源配置效应

总效应 在位企业内效应 在位企业间效应 进入效应 退出效应

（１） （２） （３） （４） （５）

行业僵尸企业比例
－０ ０１３ １∗∗∗

（０ ００１ ９）
－０ ０７９ ０∗∗

（０ ０３９ ８）
０ ０３０ ３

（０ ０３４ ５）
－０ ０２６ ３∗∗∗

（０ ００２ ５）
０ ０１２ １∗∗∗

（０ ００２ ３）

控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

年份固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

城市×行业固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 ５５ ９１４ ５２ ９９８ ５２ ９３７ ５５ ９１４ ５２ ９９８

Ｒ２ ０ ０１６ ３ ０ ０００ ７ ０ ０００ ４ ０ ０１１ ３ ０ ００２ ４

（二） 技术进步

技术进步是实现产业升级的重要途径。 理论上

看， 僵尸企业对行业技术进步存在直接和间接两种抑

制效应： 第一， 僵尸企业本身不具备寻求技术进步的

紧迫感。 僵尸企业往往享有银行信贷优惠和政府偏向

性政策， 即使经营不善也能够长期存活， 容易丧失提

高自身生产效率的动力。 第二， 僵尸企业对正常企业

的投资挤出效应， 尤其是研发投资的挤出效应较强，

阻碍正常企业的技术进步。
本文基于索洛残差法计算企业全要素生产率

（ＴＦＰ）， 以 ＴＦＰ 度量企业技术进步水平， 分别考察

僵尸企业对自身和正常企业技术进步的影响， 回归结

果见表 ７。 列 （１） ～列 （３） 的回归结果表明， 僵尸

企业虚拟变量的回归系数显著为负， 表明僵尸企业自

身的技术水平较低， 与预期相符。 列 （４） ～ 列 （６）
显示行业僵尸企业比例的估计系数显著为负， 即正常

０９
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企业 ＴＦＰ 随行业内僵尸企业比例升高而显著下降。
僵尸企业不仅自身的技术进步停滞， 同时拖累正常企

业的生产率提升， 使得行业总体的技术进步受限。 该

结论与王永钦等 （２０１８） ［２］发现僵尸企业对企业创新

的挤压作用一致。

表 ７ 技术进步机制

企业 ＴＦＰ 非僵尸企业 ＴＦＰ

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

僵尸企业虚拟变量
－０ ７５３∗∗∗

（０ ００３）
－０ ２１４∗∗∗

（０ ００３）
－０ ０７３∗∗∗

（０ ００２）

行业内僵尸企业比例
－０ ６０１∗∗∗

（０ ００５）
－０ １３４∗∗∗

（０ ００７）
－０ ０１７∗∗∗

（０ ００５）

控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

年份固定效应 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

企业固定效应 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

观测值 １ ２８９ ５０５ １ ２８９ ５０５ １ ２８５ ６７７ １ ０５５ ４２３ １ ０５５ ４２３ １ ０５２ ６７４

Ｒ２ ０ ０６８ ０ １３６ ０ ３９６ ０ ０１３ ０ １６０ ０ ４３０

六、 总结性评述

当前中国经济不再片面追求以速度为发展目标，
质量和效率才是发展的关键要素。 推动产业升级则是

促进中国经济高质量发展的重要一环。 从低端产业迈

向高端产业， 其成败取决于如何有效发挥市场资源配

置的功能、 激活市场主体的科技创新活力。 但僵尸企

业长期盘踞于市场， 不仅降低有限资源的利用效率，
还会削弱企业创新积极性， 可能对产业升级造成严重

威胁。
本文基于中国工业企业数据库， 系统考察僵尸企

业对产业升级的影响效应和作用机制。 结论发现， 僵

尸企业比例越高的行业， 产业升级迟滞效应越明显，
不同的僵尸企业识别指标和工具变量检验都佐证该结

论的稳健性。 在此基础上， 本文从资源配置和技术进

步两种渠道考察了僵尸企业对产业升级的影响。 基于

资源配置视角， 静态方面， 僵尸企业扭曲行业内资本

要素配置， 导致正常企业因资本投入不足而难以实现

产业升级； 动态方面， 抑制在位企业的进步和阻碍高

效企业进入是僵尸企业拖累产业升级的影响机理。 基

于技术进步视角， 僵尸企业存在自身创新乏力和挤出

正常企业创新的特征。
本文具有以下政策启示。 第一， 实现产业升级的

重要抓手在于加快清退产业内部的僵尸企业。 在中国

经济结构转型期间， 要充分认识僵尸企业对产业升级

的危害性。 为了实现产业发展提质增效， 需要降低对

僵尸企业的容忍度， 跳出依赖僵尸企业 “稳增长、
保就业” 的思维导向。 第二， 在处置僵尸企业的过

程中， 要充分把握僵尸企业扭曲资源配置的特征， 制

定针对性政策予以减缓僵尸企业对产业升级的危害。
一方面， 僵尸企业挤出正常企业资本投入的特征是其

危害的源头之一， 要截断来自政策示意或银行自发的

“供血” 行为， 减少僵尸借贷。 另一方面， 要最大限

度避免僵尸企业破坏优胜劣汰的市场机制， 维护正常

的市场竞争秩序， 改善地区的竞争环境和营商氛围，
为新兴企业的引入腾笼换鸟。 第三， 要加大对创新企

业的信贷支持， 鼓励企业通过自主研发路径实现高端

产业的转型升级。 在清退创新乏力的僵尸企业的同

时， 也要激活正常企业的创新活力， 从而培育具有前

沿技术优势的高端产业， 实现经济高质量发展。
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制度统一会降低居民福利吗？
———养老保险并轨制度改革对居民消费的影响

Ｃａｎ Ｐｅｎｓｉｏｎ Ｓｙｓｔｅｍ Ｕｎｉｔｙ Ｄｅｃｒｅａｓｅ Ｗｅｌｆａｒｅ？
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李晨曦 杨欣桐
ＬＩ Ｃｈｅｎ⁃ｘｉ ＹＡＮＧ Ｘｉｎ⁃ｔｏｎｇ

［摘　 要］ 机关事业单位养老保险并轨制度改革在实现制度统一的同时， 给参保人员的福利也带
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一、 引言

机关事业单位人员和企业职工养老保险制度的双

轨制问题一直受到社会各界的广泛关注。 ２０１４ 年，
《国务院关于统筹推进城乡社会保障体系建设工作情

况的报告》① 在关于机关事业单位养老保险制度改革

方面， 重点强调要建立与企业职工统一的养老保险制

度， 并提出 “一个统一， 五个同步” 的改革思路。
在此基础上， ２０１５ 年 《国务院关于机关事业单位工

作人员养老保险制度改革的决定》 （国发 〔２０１５〕 ２
号） 对机关事业单位人员的养老保险制度进行并轨

改革。 该 《决定》 进行如下修改： 一是养老金领取

条件与企业职工一致， 缴费年限满 １５ 年按月发放养

老金； 二是养老保险制度本质与企业一致， 实行社会

统筹和个人账户相结合的方式， 不再由政府财政承

担； 三是养老保险缴费方式与企业一致， 由改革前无

需缴纳养老保险费用转变为企业缴费和个人缴费相结

合； 四是养老保险计发办法与企业一致， 都由基本养

老金构成。 机关事业单位养老保险并轨制度改革

（以下简称 “改革” ） 后， 机关事业单位人员的养老

保险制度与企业职工并无区别， 因此可以说此次改革

实现了机关事业单位人员与企业职工养老保险的制度

统一， 从制度层面上解决双轨制的问题。
改革后， 机关事业单位人员开始参与缴费， 可能

伴随着养老保险替代率的降低 （王翠琴等， ２０１７［１］ ），
这将会降低参保人员的福利水平。 那么制度上的统一

是否会损害被改革群体的福利？ 改革后机关事业单位

人员的福利下降了吗？ 本文将对这个问题进行深入

研究。
在福利经济学中， 居民消费福利是社会福利最重

要的组成部分， 本文使用消费对福利进行衡量， 将研

究的主要问题具体为改革对居民消费的影响。 研究消

费在我国目前的经济形势下具有重要的现实意义。 中

国经济进入 “以国内大循环为主体， 国内国际双循

环相互促进” 的新发展格局， 提振消费、 扩大内需

成为当前重要的战略基点。 本文首先建立两期世代交

叠理论模型， 在模型中引入改革， 分析改革通过何种

机制影响居民消费； 其次通过双重差分的实证模型分

析改革对居民消费的影响， 再对理论模型的结论进行

验证； 最后基于所得结论对制度统一是否降低居民福

利的问题进行深入思考。
此次改革的对象为 ２０１４ 年 １０ 月 １ 日之后参加工

作的 “新人” 以及改革前参加工作并在改革后退休

的 “中人”， 而对于改革前退休的 “老人” 仍沿用老

办法。 对于 “新人”， 养老保险制度参照新政策执

行； 对于 “老人”， 养老保险制度仍按老政策执行。
这两个群体的养老保险制度并不受此次改革影响。 综

上所示， 本文将研究对象设定为 “中人”。
本文后续内容安排如下： 第二部分进行文献综

述； 第三部分是理论模型的构建与推导； 第四部分介

绍数据以及描述性统计； 第五部分介绍相关实证结

果， 包含基础回归结果、 稳健性检验以及影响机制分

析； 第六部分进行总结并提出政策建议。

二、 文献综述

本文从养老保险对居民消费及储蓄行为的影响与

养老保险制度并轨这两部分进行文献综述。
（一） 养老保险对居民消费及储蓄的影响相关

文献

国外文献对养老保险如何影响消费及储蓄这个问

题关注较早， 并得出养老金财富抑制储蓄并促进消费

这一结论。 最早的研究文献可以追溯到 Ｆｅｌｄｓｔｅｉｎ
（１９７４） ［２］利用生命周期模型和实证分析， 认为社会

保障将抑制 ３０％～５０％的居民储蓄。 Ｍｕｎｎｅｌｌ （１９７６） ［３］

基于安多－莫迪利安尼模型 （Ａｎｄｏ⁃Ｍｏｄｉｇｌｉａｎｉ ｍｏｄｅｌ）
分析得到养老金替代率对居民储蓄存在负向影响。
Ｚａｎｔ （１９８８） ［４］ 通过分析荷兰 １９５７—１９８６ 年的数据，
发现养老保险财富对消费倾向存在正向影响。 Ｆｅｌｄｓｔｅｉｎ
（１９９６） ［５］基于 １９３０—１９９２ 年美国养老金财富数据， 分

析得到社会保障财富的增加对居民储蓄率产生负向影

响。 Ｌａｃｈｏｗｓｋａ （２０１８） ［６］通过分析波兰 １９９９ 年养老保

险改革， 基于 １９９７—２００３ 年的家庭数据， 认为养老金

财富与私人储蓄之间存在替代关系。
随着国内养老保险制度改革， 国内学者对养老保

险如何影响居民消费 ／储蓄行为这一问题的关注越来

越多。 虞斌和姚晓垒 （２０１１） ［７］ 利用 ２００１—２００９ 年

中国 ３０ 个省份面板数据进行实证分析， 发现养老金

财富对人均消费支出存在显著正向影响。 白重恩等

（２０１２） ［８］利用 ２００２—２００９ 年 ９ 个省份的数据， 认为养

老保险替代率对居民消费存在促进作用， 但提高养老

４９
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保险缴费对居民消费存在抑制作用。 岳爱等 （２０１３） ［９］

基于 ２０１２ 年农户家庭数据， 认为参与新农保对农民

家庭日常费用支出存在显著正向影响。 陈静 （２０１５）［１０］

利用 ２０１１ 年中国家庭金融调查 （Ｃｈｉｎａ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｆｉ⁃
ｎａｎｃｅ Ｓｕｒｖｅｙ， ＣＨＦＳ） 数据， 发现参与基本养老保险

对家庭衣物和耐用品支出存在显著正向影响， 对旅游

以及教育培训支出影响不显著， 且实证结果发现受教

育程度越高的家庭， 消费支出越高。 范黎波等

（２０１７） ［１１］利用 ２０１２ 年中国综合社会调查 （Ｃｈｉｎｅｓｅ
Ｇｅｎｅｒａｌ Ｓｏｃｉａｌ Ｓｕｒｖｅｙ， ＣＧＳＳ） 数据， 研究发现养老保

险对居民消费存在显著的促进作用。 王亚柯和刘雪颖

（２０２０） ［１２］ 利用 ２０１８ 年中国家庭收入调查 （ Ｃｈｉｎａ
Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｉｎｃｏｍｅ Ｐｒｏｊｅｃｔ， ＣＨＩＰ） 数据分析得到参与

养老保险的城镇家庭提高了家庭消费， 且这一影响对

低收入和老年家庭较大。 综上所述， 大部分国内学者

认为养老保险对居民消费存在正向影响， 包括养老金

财富、 参与养老保险以及养老保险替代率三个方面。
（二） 制度并轨相关文献

目前， 文献中对于制度并轨方面的研究基本分为

以下三类。 第一类研究聚焦双轨制所存在问题、 未来

改革方向以及改革后所面临的问题等方面。 在正式改

革之前， 就有学者对制度并轨问题进行讨论。 史丹

（２０１４） ［１３］认为养老保险双轨制不利于社会发展， 不

利于劳动力市场发展， 应进一步改革并完善养老金计

发办法， 建立统一的养老金系统， 加强对养老保险的

立法。 朱恒鹏等 （２０１５） ［１４］结合国际养老保险改革的

经验、 机关和企业职工的改革历史分析得到这次改革

完善了养老金体系， 但仍存在着是否需要降低未来财

政支出的不确定性。 张彦和李春根 （２０１６） ［１５］认为从

整体上看改革后的养老保险制度已经得到统一， 但进

一步分析发现仍存在着一些不公平的现象， 需要对制

度进行进一步完善， 还应当加入对个体方面的考量，
使制度能够更加体现公平性。 李小强 （２０１６） ［１６］分析

制度并轨的原因以及目前改革所面临的问题， 提出进

一步完善改革的建议。 贾丽萍 （２０１７） ［１７］认为目前改

革进程较为缓慢， 原因可能是机关事业单位内部的改

革滞后。
第二类研究通过建立理论模型以及反事实实验对

改革的效果进行讨论。 徐舒和赵绍阳 （２０１３） ［１８］建立

异质性的生命周期理论模型， 刻画个体消费决策， 通

过数量分析得到双轨制下替代率的差异可以解释企业

职工和机关事业单位人员消费差距的 ２４ ３％， 且企

业职工的替代率提高会增加企业职工的消费水平。 李

培和丁少群 （２０１６） ［１９］建立世代交叠模型分析发现并

轨改革后总收入差距增加， 养老金差距减少。 邹铁钉

（２０１７） ［２０］运用养老金缺口度量模型， 根据 １９９７—
２０１５ 年的宏观数据进行政策模拟， 对比延迟退休和

制度并轨这两种改革方案的效果， 模拟结果发现制度

并轨从各方面看都优于延迟退休， 应给予政策优先考

虑， 且具体改革措施要根据个体年龄、 单位、 地区进

行区分。
第三类研究通过实证模型研究制度并轨所带来的

影响。 王小龙和唐龙 （２０１３） ［２１］ 根据 ２００２ 年 ＣＨＩＰ
数据， 实证分析认为双轨制对企业职工人均消费和人

均教育支出有明显的抑制作用， 并对居民总需求有抑

制作用， 若制度并轨发生， 则会释放居民消费。 白重

恩等 （２０１４） ［２２］ 根据 ２００６—２００９ 年养老保险并轨改

革试点省份的住户调查数据， 发现在浙江和广东两

省， 改革使得企业职工参保概率增加， 提高了参保的

积极性。 于新亮等 （２０２１） ［２３］构建双重差分模型， 基

于 ２０１０—２０１８ 年中国家庭追踪调查 （ Ｃｈｉｎａ Ｆａｍｉｌｙ
Ｐａｎｅｌ Ｓｕｒｖｅｙ， ＣＦＰＳ） 数据， 研究机关事业单位养老

保险制度并轨对劳动力在公私部门流动的影响， 发现

养老保险制度并轨可以促进部门间的劳动力流动， 提

高劳动资源的配置效率。
综上所述， 大部分学者认为制度并轨是必要的，

且制度并轨对居民消费、 企业职工参保积极性、 劳动

要素配置等方面都有正向影响。 但目前关于制度并轨

的研究还存在一些相对空白： （１） 大部分学者集中

于评论性质的政策评价， 在实证分析方面还有所欠

缺， 且现有文献关于制度并轨对居民消费的影响研究

相对较少。 （２） 双重差分的研究方法能够有效控制

除政策冲击以外其他因素的影响， 从而得到对政策冲

击的真实评估， 这是该实证模型能够在政策分析领域

应用广泛的原因之一。 目前较少有学者将双重差分模

型应用在制度并轨的研究中。 （３） 现有文献对制度

并轨通过何种机制影响居民消费的研究相对缺失。 综

上所述， 本文的创新点是利用双重差分模型， 基于微

观数据， 研究制度并轨对居民消费的影响， 并对影响

机制从理论与实证两方面进行探讨， 为制度并轨的研

究提供新的视角。

三、 理论模型

本文关注机关事业单位个体。 假设个体一生包含

５９
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两个阶段， 成年阶段和老年阶段。 成年阶段， 个体通

过工作获取劳动收入， 并决定成年阶段和老年阶段的

消费以及储蓄， 效用函数如下：

ｌｎｃ１，ｔ＋βｌｎｃ２，ｔ＋１ （１）

其中 ｃ１，ｔ和 ｃ２，ｔ＋１为个体成年阶段以及老年阶段的消费，
β 为效用贴现因子。 成年阶段， 个体通过工作获得的

工资用于消费及储蓄。 个体成年阶段的预算约束方程

可以表示为：

ｃ１，ｔ＋ｓｔ ＝（１－τ）ｗ ｔ （２）

其中 ｓｔ 为个体储蓄， ｗ ｔ 为工资， τ 为改革后养老保险

缴费率。 这里 τ 是改革实现制度统一的重要举措。 到

了老年阶段， 个体已经退休， 因此老年阶段的消费由

成年阶段的储蓄和养老保险金所支付。 由此可知， 个

体老年阶段的预算约束为：

ｃ２，ｔ＋１ ＝Ｒ ｔ＋１ｓｔ＋ｄｗ ｔ （３）

其中 Ｒ ｔ＋１为储蓄收益率， ｄ 为养老保险替代率， ｄｗ ｔ

则为退休后个体领取的养老金。 基于式 （２） 、 式

（３） 的预算约束， 个体实现一生效用最大化， 则成年

阶段和老年阶段的最优消费关系可以表示为如下的欧

拉方程 （４） ：

ｃ２，ｔ＋１ ＝βＲ ｔ＋１ｃ１，ｔ （４）

将等式 （４） 代入预算约束条件式 （ ２） 与式

（３） 中得到：

ｃ１，ｔ ＝
（Ｒ ｔ＋１（１－τ）＋ｄ）ｗ ｔ

（１＋β）Ｒ ｔ＋１
（５）

在改革实施前的双轨制阶段， 机关事业单位人员

无需缴纳养老保险费用， 即 τ ＝ ０， 这与企业职工养

老保险制度存在较大差异。 改革实施后， 机关事业单

位人员开始缴纳养老保险费用， 即 τ＞０。 与此同时，
改革实施前， 机关事业单位人员退休后领取退休前工

资的 ８０％～９０％； 改革实施后， 机关事业单位人员退

休后领取的养老保险金由统筹账户、 个人账户、 过渡

性账户以及职业年金 （改革的 “中人” ） 共同支付。
因此， 假设改革实施前的养老金替代率为 ｄ１， 改革

实施后的养老金替代率为 ｄ２， 可以得到改革实施前

机关事业单位个体成年阶段消费为：

ｃ１，ｔ ＝
（Ｒ ｔ＋１＋ｄ１）ｗ ｔ

（１＋β）Ｒ ｔ＋１
（６）

改革后机关事业单位个体成年阶段消费为：

ｃ１，ｔ ＝
（Ｒ ｔ＋１（１－τ）＋ｄ２）ｗ ｔ

（１＋β）Ｒ ｔ＋１
（７）

若改革前后储蓄收益率 （Ｒ ｔ＋１）、 养老保险替代

率 （ｄ２ ＝ｄ１） 与收入水平 （ｗ ｔ） 均保持不变， 那么由于

改革后缴费率 （τ＞０） 的出现， 机关事业单位个体成

年阶段消费及其福利将经历一定程度的降低。① 对比

等式 （６） 与式 （７）， 本文发现， 改革影响机关事业

单位个体成年阶段消费的两个可能影响机制为： 一是

改革前后养老保险替代率 （ｄ） 发生变动； 二是改革

前后机关事业单位人员工资 （ｗ ｔ） 发生变动。② 本文

通过理论模型认为在制度得到统一的同时， 此次改革

存在两种机制影响居民消费， 进而影响福利， 分别为

养老保险替代率与收入， 本文后续也会对这两个机制

进行分别讨论。

四、 实证研究

本文使用 ＣＦＰＳ 数据。 该数据库调查对象为全国

２５ 个省份中具有代表性的家户及其家庭成员， ２０１０
年进行基线调查， 随后于 ２０１２ 年、 ２０１４ 年、 ２０１６ 年

和 ２０１８ 年四个年度对基线调查的家户及其家庭成员

进行追踪调查。 每个调查年度包含约 ３２ ６６９ ～ ３７ １４７
条个人信息， 代表了中国除香港、 澳门、 台湾外总人

口的 ９４ ５％。 因其样本的覆盖面较为广泛， 可以视

为一个全国代表性样本。 由于该数据库包含工作单位

性质、 个人特征层面、 家庭特征层面、 家庭消费的相

关数据， 因此符合本文的研究需要。
（一） 实证模型

本文的研究范围为 ２０１２—２０１８ 年。 改革的发文

时间为 ２０１５ 年， 因此将 ２０１２ 年、 ２０１４ 年设置为改

革前， ２０１６ 年、 ２０１８ 年设置为改革后。 《国务院关

于机关事业单位工作人员养老保险制度改革的决定》
（国发 〔２０１５〕 ２ 号） 只涉及机关事业单位人员养老

６９

①

②

储蓄收益率 （Ｒｔ＋１） 对机关事业单位人员和企业职工存在相同影响。 通过双重差分模型可消除储蓄收益率的影响， 因此在理论模型中并不将

储蓄收益率的变化作为本文讨论的重点。
同时， 由欧拉方程 （４） 可知， 当贴现效用因子 β、 收入储蓄率 Ｒｔ＋１都大于 ０ 时， 老年阶段消费与成年阶段消费正相关， 也就是说， 如果成年

阶段消费增加， 则老年阶段 （退休后） 消费也将相应增加。
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保险制度的变化， 对企业职工养老保险制度并无影

响， 因此设置机关事业单位人员为实验组， 企业职工

为对照组。 本文借助双重差分模型 （８） 剔除掉其他

因素的影响， 能够更加准确地评估出改革对居民消费

的影响。

ｌｎｙｉｔ ＝α＋β×ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ×ｐｏｓｔｔ＋ｕｉ＋γｔ＋δ×Ｘ ｉｔ＋εｉｔ （８）

其中： ｉ 为调查的个体， ｔ 为调查年限。 ｌｎｙｉｔ指居民消

费 （取对数）。 当 ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ ＝ １ 时， 个体 ｉ 为机关事

业单位人员； 当 ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ ＝ ０ 时， 个体 ｉ 为企业职工。
当 ｐｏｓｔｔ ＝ １ 时， 时间 ｔ 为改革发生后； 当 ｐｏｓｔｔ ＝ ０ 时，
时间 ｔ 为改革发生前。 ｕｉ 为个体固定效应， γｔ 为时间

固定效应。 Ｘ ｉｔ为其他控制变量， 包含个人控制变量

及家庭控制变量。 β 为要考察的核心系数， 即改革对

居民消费的影响。
被解释变量居民消费分为家庭总消费、 家庭必

要型消费与家庭文教娱乐消费。 其中， 家庭必要型

消费包含食品、 衣着、 居住、 家庭设备用品及服

务、 医疗保健、 交通通讯支出和其他生活消费支

出。 家庭必要型消费与家庭文教娱乐消费的加总等

于家庭总消费。

①　 本文未使用个人年收入作为控制变量， 原因为： 一是未变更工作单位的采访者在 ２０１６ 年并没有对个人年收入这一变量进行调查， 导致数据

的缺失。 ＣＦＰＳ 的处理方法是通过模型计算得出 ２０１６ 年主要工作收入较 ２０１４ 年主要工作收入的增加值， 随后用户即可计算得出 ２０１６ 年的个

人年收入总计， 但因为年收入并非通过调查得到的真实数据， 此计算方法并不能保证数据的准确性， 可能会造成较大误差； 二是研究目标为

家庭共同消费， 家庭共同消费通常根据家庭收入进行决策， 所以说家庭消费和家庭收入关联度更高。
②　 改革的 “中人” 群体包含在职员工和改革后退休人员， 但改革后退休人员的消费行为与在职员工并不相同， 因此本文研究对象仅限于在职员工。

个人特征层面的变量选取包含： 是否是家庭决策

人、 是否居住地为城市、 年龄、 健康状况、 是否结婚

以及最高学历。 其中， “是否是家庭决策人” 对应该

样本是否是家庭财务 ／重大事件决策人， 为虚拟变量，
是为 １， 否为 ０。 “是否居住地为城市” 为虚拟变量，
是为 １， 否为 ０。 “年龄” 为个人实际年龄， 为避免

年龄可能与消费存在非线性关系， 本文也包含年龄的

平方项。 “健康状况” 对应个人自评健康状况， 为虚

拟变量， 按不健康、 一般、 比较健康、 很健康、 非常

健康的顺序， 依次赋值为 ０～４。 “是否结婚” 包含未

婚、 在婚 （有配偶）、 同居、 离婚、 丧偶， 其中在婚

（有配偶）、 同居视为已婚， 设定为 １， 未婚、 离婚、
丧偶视为未婚， 设定为 ０。 “最高学历” 设定为虚拟

变量， 按文盲 ／半文盲、 初等教育 （包含小学）、 中

等教育 （包含初中、 高中 ／中专 ／技校 ／职高）、 高等

教育 （包含大专、 大学本科、 硕士、 博士） 的顺序，
依次赋值为 ０～３。

家庭特征层面的变量选取包含： 家庭总收入

（取对数）、 子女数量、 同灶吃饭的人数以及是否拥

有房屋。 其中， “家庭总收入” 为个人所在家庭的年

收入 （取对数）；① “子女数量” 为该家庭拥有的子

女数量； “同灶吃饭的人数” 为该家庭一起吃饭的人

数； “是否拥有房屋” 为虚拟变量， 该家庭拥有房屋

为 １， 否则为 ０。
（二） 描述性统计

本文研究改革的 “中人” 群体， 研究对象为在

职 “中人”。②根据 ２０１２ 年在职员工工作单位性质，
本文将样本分为企业在职与机关事业单位在职， 从而

判断他们的养老保险类型。 本文排除工作单位为农村

家庭经营、 个体工商户、 民办非企业组织、 协会 ／行
会 ／基金会等社会组织、 社区居委会 ／村委会等自治组

织， 因为这些样本无法根据工作单位判断养老保险是

机关事业单位养老保险还是企业职工养老保险。 根据

２０１４ 年、 ２０１６ 年和 ２０１８ 年调查问卷与 ２０１２ 年调查

问卷的关联性， 筛选出未更换工作的个人样本作为研

究对象。 最后， 本文选取年龄范围为 ２２ ～ ６５ 岁， 同

灶吃饭人数小于 ９ 人， 子女数量小于 ５ 人， 剔除掉异

常值， 确保数据的准确性。 经过上述处理， 本文最终

获得总样本量为 ９ ９６７， 总人数为 ５ ８６２， 其中企业职

工人数为 ４ ７４６， 机关事业单位人员人数为 １ １１６。
由表 １ 的 Ｐａｎｅｌ Ａ 可知， 机关事业单位人员占全

样本的 ２１ ７％， 研究对象的年龄范围为 ２２ ～ ６５ 岁，
均值为 ４０ ４９ 岁， 此样本符合本文的研究需要。 表 １
的 Ｐａｎｅｌ Ｂ 为样本的差异统计量。 从个人特征层面上

看， 机关事业单位人员家庭决策人比例、 居住地为城

市比例、 年龄、 年龄的平方、 已婚比例、 最高学历方

面均值高于企业职工， 但健康状况均值低于企业职

工。 从家庭特征层面上看， 机关事业单位人员是否拥

有住房、 家庭总收入方面均值高于企业职工， 但同灶

吃饭的人数均值低于企业职工， 子女数量两组并无明

显差别。 从被解释变量上看， 机关事业单位人员家庭

文教娱乐消费、 家庭必要型消费、 家庭总消费均值高

于企业职工。 以下是各变量简单关系的描述， 本文将

通过实证回归结果进行详细论述。

７９
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表 １ 主要变量描述性统计

Ｐａｎｅｌ Ａ 基本统计量

变量 定义 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

ｄｅｃｉｓｉｏｎ＿ｍａｋｅｒ 是否是家庭决策人 （是为 １， 否为 ０） ９ ９６７ ０ ４３ ０ ５０ ０ ００ １ ００

ｃｉｔｙ 是否居住地为城市 （是为 １， 否为 ０） ９ ９６７ ０ ６５ ０ ４８ ０ ００ １ ００

ｆａｍｉｌｙｓｉｚｅ 同灶吃饭的人数 ９ ９６７ ４ ０２ １ ５５ １ ００ ９ ００

ａｇｅ 年龄 ９ ９６７ ４０ ４９ １０ ３７ ２２ ００ ６５ ００

ａｇｅ２ 年龄的平方 ９ ９６７ １ ７４７ ００ ８５４ １０ ４８４ ００ ４ ２２５ ００

ｎｃｈｄ１ 子女的数量 ９ ９６７ １ ２１ ０ ８０ ０ ００ ５ ００

ｐｕｂｌｉｃ＿ｐｅｎｓｉｏｎ 是否是机关事业单位人员 （是为 １， 否为 ０） ９ ９６７ ０ ２２ ０ ４１ ０ ００ １ ００

ｈｅａｌｔｈ 健康状况

ｈｅａｌｔｈ＝ ０ 不健康 ９ ９６７ ０ ０７ ０ ２５ ０ ００ １ ００

ｈｅａｌｔｈ＝ １ 一般 ９ ９６７ ０ １６ ０ ３７ ０ ００ １ ００

ｈｅａｌｔｈ＝ ２ 比较健康 ９ ９６７ ０ ４５ ０ ５０ ０ ００ １ ００

ｈｅａｌｔｈ＝ ３ 很健康 ９ ９６７ ０ ２１ ０ ４１ ０ ００ １ ００

ｈｅａｌｔｈ＝ ４ 非常健康 ９ ９６７ ０ １２ ０ ３２ ０ ００ １ ００

ｍａｒｒｉａｇｅ 是否结婚 （是为 １， 否为 ０） ９ ９６７ ０ ８７ ０ ３４ ０ ００ １ ００

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ 最高学历

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ＝ ０ 文盲 ／ 半文盲 ９ ９６７ ０ ０４ ０ １８ ０ ００ １ ００

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ＝ １ 初等教育 ９ ９６７ ０ １３ ０ ３４ ０ ００ １ ００

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ＝ ２ 中等教育 ９ ９６７ ０ ５６ ０ ５０ ０ ００ １ ００

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ＝ ３ 高等教育 ９ ９６７ ０ ２８ ０ ４５ ０ ００ １ ００

ｏｗｎ＿ｈｏｕｓｅ 是否拥有住房 （是为 １， 否为 ０） ９ ９６７ ０ ９２ ０ ２７ ０ ００ １ ００

ｌｎｆｉｎｃｏｍｅ 家庭总收入 （取对数） ９ ９６７ １０ ４０ ２ １１ ０ ００ １５ ２０

ｌｎｅｅｃ 家庭文教娱乐消费 （取对数） ９ ９６７ ６ ３３ ３ ８３ ０ ００ １３ ０２

ｌｎｎｅｃｅｓｓａｒｙ＿ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ 家庭必要型消费 （取对数） ９ ９６７ １０ ５８ ０ ８２ ７ ０５ １３ ９６

ｌｎｐｃｅ 家庭总消费 （取对数） ９ ９６７ １０ ７１ ０ ８２ ７ ０５ １３ ９９

ｌｎｉｎｃｏｍｅ 个人主要工作总收入 （取对数） ２ ０２９ １０ ３７ １ ０８ ０ ００ １３ ５９

Ｐａｎｅｌ Ｂ 差异统计量

变量 定义 企业职工 均值
机关事业

单位人员
均值 均值之差

ｄｅｃｉｓｉｏｎ＿ｍａｋｅｒ 是否是家庭决策人 （是为 １， 否为 ０） ７ ８０８
０ ４１

（０ ４９）
２ １５９

０ ４９
（０ ５０）

－０ ０９∗∗∗

（０ ０１）

ｃｉｔｙ 是否居住地为城市 （是为 １， 否为 ０） ７ ８０８
０ ６２

（０ ４８）
２ １５９

０ ７５
（０ ４４）

－０ １２∗∗∗

（０ ０１）

ｆａｍｉｌｙｓｉｚｅ 同灶吃饭的人数 ７ ８０８
４ ０８

（１ ５８）
２１５９

３ ８２
（１ ４１）

０ ２５∗∗∗

（０ ０４）

ａｇｅ 年龄 ７ ８０８
３９ ９１

（１０ ４１）
２１５９

４２ ５８
（９ ９５）

－２ ６７∗∗∗

（０ ２５）

８９
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续前表

Ｐａｎｅｌ Ｂ 差异统计量

变量 定义 企业职工 均值
机关事业

单位人员
均值 均值之差

ａｇｅ２ 年龄的平方 ７ ８０８
１ ７０１ ０９
（８４９ ８９）

２ １５９
１ ９１２ １０
（８４９ １１）

－２１１ ０１∗∗∗

（２０ ６６）

ｎｃｈｄ１ 子女的数量 ７ ８０８
１ ２１

（０ ８０）
２ １５９

１ ２２
（０ ７７）

－０ ００
（０ ０２）

ｈｅａｌｔｈ 健康状况 ７ ８０８
２ １６

（１ ０４）
２ １５９

２ １０
（１ ００）

０ ０６∗∗

（０ ０３）

ｍａｒｒｉａｇｅ 是否结婚 （是为 １， 否为 ０） ７ ８０８
０ ８６

（０ ３５）
２ １５９

０ ９１
（０ ２９）

－０ ０５∗∗∗

（０ ０１）

ｅｄｕ＿ｌｅｖｅｌ 最高学历 ７ ８０８
１ ９６

（０ ７１）
２ １５９

２ ４８
（０ ６７）

－０ ５２∗∗∗

（０ ０２）

ｏｗｎ＿ｈｏｕｓｅ 是否拥有住房 （是为 １， 否为 ０） ７ ８０８
０ ９１

（０ ２８）
２ １５９

０ ９４
（０ ２４）

－０ ０３∗∗∗

（０ ０１）

ｌｎｆｉｎｃｏｍｅ 家庭总收入 （取对数） ７ ８０８
１０ ３３
（２ ２１）

２ １５９
１０ ６８
（１ ６７）

－０ ３５∗∗∗

（０ ０５）

ｌｎｅｅｃ 家庭文教娱乐消费 （取对数） ７ ８０８
６ １５

（３ ８６）
２ １５９

６ ９９
（３ ６１）

－０ ８４∗∗∗

（０ ０９）

ｌｎｎｅｃｅｓｓａｒｙ＿ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ 家庭必要型消费 （取对数） ７ ８０８
１０ ５４
（０ ８２）

２ １５９
１０ ７３
（０ ８１）

－０ ２０∗∗∗

（０ ０２）

ｌｎｐｃｅ 家庭总消费 （取对数） ７ ８０８
１０ ６７
（０ ８２）

２ １５９
１０ ８８
（０ ８１）

－０ ２１∗∗∗

（０ ０２）

ｌｎｉｎｃｏｍｅ 个人主要工作总收入 （取对数） １ ４６３
１０ ３７
（１ ０２）

５６６
１０ ３９
（１ ２３）

－０ ０２
（０ ０５）

　 　 说明： 健康状况分为： 不健康＝ ０， 一般＝ １， 比较健康＝ ２， 很健康＝ ３， 非常健康＝ ４。 最高学历分为： 文盲 ／ 半文盲 ＝ ０， 初等教育 ＝ １， 中等

教育＝ ２， 高等教育＝ ３。 个人主要工作总收入仅包含 ２０１４ 年和 ２０１８ 年有个人主要工作总收入数据的样本， 用于影响机制分析。 ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表

示在 １％、 ５％、 １０％的检验水平上显著。 Ｐａｎｅｌ Ｂ 括号中的数值为统计量标准差。
资料来源： 笔者通过 Ｓｔａｔａ 软件计算， 下同。

五、 回归结果

（一） 基础回归结果

①　 受篇幅限制， 文中无法列出全表 ２～表 ５ 以及全表 ７， 感兴趣的读者可联系作者索取。

　 　 表 ２ 为改革对家庭总消费的影响的实证结果。①

其中列 （１） 未加入控制变量， 核心系数的估计值为

０ ０６４， 在 １０％显著性水平上显著； 列 （２） 加入个

人控制变量， 包含是否是家庭决策人、 是否居住地为

城市、 年龄、 年龄的平方项、 是否结婚、 最高学历、
健康状况， 核心系数的估计值为 ０ ０６３， 显著性水平

没有发生变化； 列 （３） 加入家庭控制变量， 包含家

庭总收入、 同灶吃饭的人数、 子女数量、 是否拥有房

屋， 核心系数的估计值为 ０ ０６１， 显著性水平没有发

生变化， 但估计值水平有所下降。 由表 ２ 的估计结果

可知， 改革显著提高了家庭总消费， 并且结果比较稳

健。 列 （３） 为所有控制变量加入后得到的实证结

果， 所以主要对此结果进行说明。 当其他因素保持不

变时， 改革使得家庭总消费增加 ６ １％。

表 ２ 改革对家庭总消费的影响

（１） （２） （３）

ｌｎｐｃｅ ｌｎｐｃｅ ｌｎｐｃｅ

ｄｉｄ
０ ０６４∗

（１ ７４）
０ ０６３∗

（１ ６９）
０ ０６１∗

（１ ６５）

样本量 ９ ９６７ ９ ９６７ ９ ９６７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０９６ ０ １０８ ０ １２１

总人数 ５ ８６２ ５ ８６２ ５ ８６２

个人控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

个人固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的检验水平上显著； 括

号中的数值表示回归参数估计值的标准误。 下同。

９９
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当被解释变量为家庭必要型消费时， 实证回归结

果见表 ３。 表 ３ 的设置与表 ２ 类似。 表 ３ 列 （１） 未

加入控制变量， 核心系数的估计值为 ０ ０８２， 在 ５％
显著性水平上显著； 列 （２） 加入个人控制变量， 核

心系数的估计值为 ０ ０７９， 显著性水平未发生变化；
列 （３） 加入家庭控制变量， 核心系数的估计值为

０ ０７７， 估计值有所下降， 在 ５％显著性水平上显著。
由表 ３ 的估计结果可知， 改革显著提高了家庭必要型

消费， 并且结果比较稳健。 列 （３） 为所有控制变量

加入后得到的实证结果， 所以主要对此结果进行说

明。 当其他因素保持不变时， 改革使得家庭必要型消

费增加 ７ ７％。

表 ３ 改革对家庭必要型消费的影响

（１） （２） （３）

ｌｎｎｅｃｅｓｓａｒｙ＿ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｌｎｎｅｃｅｓｓａｒｙ＿ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ ｌｎｎｅｃｅｓｓａｒｙ＿ｃｏｎｓｕｍｐｔｉｏｎ

ｄｉｄ
０ ０８２∗∗

（２ １２）
０ ０７９∗∗

（２ ０２）
０ ０７７∗∗

（１ ９８）

样本量 ９ ９６７ ９ ９６７ ９ ９６７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０８５ ０ ０９５ ０ １０６

总人数 ５ ８６２ ５ ８６２ ５ ８６２

个人控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

个人固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

　 　 当被解释变量为家庭文教娱乐消费时， 实证回归

结果见表 ４。 表 ４ 的设置与表 ２、 表 ３ 类似。 表 ４ 列

（１） 未加入控制变量， 列 （２） 加入个人控制变量，

列 （３） 加入家庭控制变量。 表 ４ 列 （１） ～ 列 （３）
的结果显示， 核心系数的估计值不显著， 说明改革对

家庭文教娱乐消费没有显著影响。

表 ４ 改革对家庭文教娱乐消费的影响

（１） （２） （３）

ｌｎｅｅｃ ｌｎｅｅｃ ｌｎｅｅｃ

ｄｉｄ
－０ １１９
（－０ ６４）

－０ １０３
（－０ ５７）

－０ １０８
（－０ ６１）

样本量 ９ ９６７ ９ ９６７ ９ ９６７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０２８ ０ ０５７ ０ ０６２

总人数 ５ ８６２ ５ ８６２ ５ ８６２

个人控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

个人固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

　 　 上述表 ２～表 ４ 的回归结果表明， 改革显著提高

了家庭总消费、 家庭必要型消费， 但对家庭文教娱乐

消费没有显著影响。 因此， 改革对家庭总消费的正向

影响主要是由对家庭必要型消费的正向影响所主导

的。 改革显著影响家庭必要型消费， 但对家庭文教娱

乐消费影响不显著的可能原因是机关事业单位人员的

００１
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收入水平较低 （陈华帅等， ２０２０［２４］）， 因此对机关事

业单位人员来说， 家庭必要型消费在总消费中占据较

大比例， 当改革发生时， 家庭必要型消费受到的影响

更大； 而家庭文教娱乐消费占总消费的比例较小， 对

改革的反应并不明显。 这体现了机关事业单位人员的

恩格尔系数较大。 综上所述， 此次改革在实现制度统

一的同时对居民消费有显著正向影响， 主要体现在家

庭总消费与家庭必要型消费， 也因此提高了居民

福利。
（二） 稳健性检验

为保证上述结果的稳健性， 本文对回归结果分别

进行了安慰剂检验与平行趋势检验。 双重差分回归安

慰剂检验的核心思想是虚构政策时间或虚构实验组进

行估计： 如果虚构情况下 “假” 的政策虚拟变量系

数仍然显著， 则说明原来的估计结果很可能出现了偏

误， 被解释变量的变动很可能是受到了除政策之外因

素或者随机性因素的影响； 如果虚构情况下 “假”
的政策虚拟变量系数不显著， 则排除了除政策之外因

素以及随机性因素的影响， 说明原来的估计结果

准确。
１ 改变政策发生时间的安慰剂检验。
改变政策发生时间的安慰剂检验的基本理论为：

选取不存在改革的年份， 即 ２０１２ 年和 ２０１４ 年。 假设

改革的实施年份为 ２０１４ 年， 建立 “假” 的 ｐｏｓｔｔ 变量：
ｐｏｓｔｔ ＝ １ 时， 表示 ｔ 为改革实施后 （２０１４ 年）； ｐｏｓｔｔ ＝
０ 时， 表示 ｔ 为改革实施前 （２０１２ 年）。 将 “假” 的

ｐｏｓｔｔ 变量与原 ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ 变量构建 “假” 的交叉项，
并按基础回归的步骤进行检验。 如果得到 “假” 的

交叉项前的核心系数不显著， 则说明去除改革的冲

击， 机关事业单位人员与企业职工不存在系统性差

异。 如果核心系数显著， 说明本文的实证模型和回归

结果值得怀疑。 由表 ５ 可知， 假设的改革对家庭总消

费的影响结果不显著， 说明通过安慰剂检验， 也就是

说， 我们排除了即使不发生改革， 机关事业单位人员

的消费也高于企业职工的可能性。 当被解释变量为家

庭必要型消费时， 同样通过安慰剂检验。

表 ５ 安慰剂检验 （假设改革实施年份为 ２０１４ 年）

（１） （２） （３）

ｌｎｐｃｅ ｌｎｐｃｅ ｌｎｐｃｅ

ｄｉｄ１
０ ００６
（０ １５）

０ ００７
（０ １８）

０ ０００
（０ ０１）

样本量 ７ ４８７ ７ ４８７ ７ ４８７

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０８６ ０ ０９９ ０ １１１

总人数 ５ ７７１ ５ ７７１ ５ ７７１

个人控制变量 ＮＯ ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭控制变量 ＮＯ ＮＯ ＹＥＳ

个人固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ ＹＥＳ

　 　 注： 由于年龄与时间固定效应存在共线问题， 仅保留时间固定效应进行检验。

　 　 ２ 实验组随机化的安慰剂检验。
实验组随机化目的是为了排除不可观测的随机因

素对结果的影响， 确保实证结果的稳健性。 本文对总

样本进行随机抽样， 基于式 （８） 所示的双重差分回

归， 重复 １ ０００ 次， 提取安慰剂检验结果系数估计值

的 ｔ 统计量， 并将 ｔ 统计量分布情况绘制在图 １ 中。
如图 １ （ ａ） 所示， 当被解释变量为家庭总消费时，

只有少数安慰剂检验结果系数估计值的 ｔ 统计量大于

真实数据回归得到的核心系数估计值的 ｔ 统计量， 概

率为 ３ ６％， 是一个小概率事件。 如图 １ （ｂ） 所示，
当被解释变量为家庭必要型消费时， 同样通过安慰剂

检验。 综上所述， 本文认为双重差分的回归结果受到

不可观测因素影响的可能性较小， 通过安慰剂检验，
实证结果较为稳健。

１０１
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图 １　 安慰剂检验结果系数估计值的 ｔ 统计量分布

３ 平行趋势检验。
双重差分估计有效的前提条件是实验组 （机关

事业单位人员） 和对照组 （企业职工） 在改革实施

前满足平行趋势， 否则所得到的实证结果可能会不准

确。 本文使用事件研究法检验平行趋势。 如果平行趋

势成立， 则说明改革对居民消费的影响发生在政策实

施后。
为检验平行趋势的成立， 本文设定如下回归

模型：

ｌｎｙｉｔ ＝α＋β－３×ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ×ｙｅａｒ－３＋β－１×ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ×ｙｅａｒ－１
＋β１×ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ×ｙｅａｒ１＋β３×ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ×ｙｅａｒ３
＋γｔ＋ｕｉ＋εｉｔ （９）

其中： ｉ 为调查的个体， ｔ 为调查年限。 ｌｎｙｉｔ指家庭总

消费 （取对数）。 ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ ＝ １ 时， 个体 ｉ 为机关事业

单位人员； ｔｒｅａｔｍｅｎｔｉ ＝ ０ 时， 个体 ｉ 为企业职工。 ｙｅａｒ
为各期时间虚拟变量。 ｕｉ 为个体固定效应， γｔ 为时

间固定效应。 因此， β－３ 和 β－１ 为改革前 ２０１２ 年和

２０１４ 年的效果， β１ 和 β３为改革后 ２０１６ 年和 ２０１８ 年

的效果。 如果改革前的系数不显著， 则说明平行趋势

成立。 为防止共线性问题的产生， 本文去掉改革前一

年， 即 ２０１４ 年。
由表 ６ 可知， 改革对家庭总消费的影响结果在

改革前 ２０１２ 年不显著， 则说明平行趋势成立。 结

果同样显示， 改革后 ２０１６ 年不显著， 但 ２０１８ 年显

著， 即改革显著影响 ２０１８ 年的家庭总消费， 说明

改革对居民消费的影响存在滞后性。 当被解释变量

为家庭必要型消费时， 平行趋势同样成立， 可进行

后续分析。

表 ６ 平行趋势检验

ｌｎｐｃｅ

ｐｒｅ＿３
０ ００５
（０ １２）

ｐｏｓｔ＿１
０ ０１０
（０ ２２）

ｐｏｓｔ＿３
０ １５６∗∗∗

（３ １６）

常数项
０ ００５
（０ １２）

样本量 ９ ９６７

总人数 ５ ８６２

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０９８

个人固定效应 ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ

（三） 影响机制分析

结合基础回归所得结果， 由理论模型推导可知，
改革后机关事业单位个体消费增加的两个途径为：
（１） ｄ２＞ｄ１， 即改革后养老保险替代率大于改革前；
（２） 改革后机关事业单位人员工资增加。 该部分主

要运用实证模型探讨改革究竟是通过何种机制增加居

民消费， 最终使得福利得到提升。
受到改革影响的 “中人” 是本文的主要研究对

象。 其中， “中人” 包括十年过渡期内退休人员以及

十年过渡期外退休人员。 二者对应的政策略有不同：
改革对十年过渡期 （２０１４ 年 １０ 月 １ 日—２０２４ 年 ９ 月

３０ 日） 内退休人员实行 “保底限高” 的政策， 确保了

这部分群体退休后的养老保险待遇不会大幅下降。 由

于两群体所对应的改革政策存在差异， 因此在讨论影

响机制时， 本文将对 “十年过渡期内退休人员” 与

２０１
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“十年过渡期外退休人员” 这两个群体进行区分讨论。
首先， 本文针对收入这一影响机制进行讨论。 在

现有的样本中， 选取 ２０１４ 年和 ２０１８ 年有个人主要工

作收入数据的样本， 设定 ２０１４ 年为改革前， ２０１８ 年为

改革后， 对个人主要工作收入进行如式 （８） 所示的

双重差分回归， 被解释变量为个人主要工作收入。 其

中， 核心系数的含义为改革对个人主要工作收入的影

响， 个人特征层面的变量选取包含是否居住地为城市、
年龄、 健康状况、 是否结婚以及最高学历； 家庭特征

层面的变量选取包含子女数量、 同灶吃饭的人数以及

是否拥有房屋。
表 ７ 列 （１）、 列 （２） 均是加入个人控制变量以

及家庭控制变量的回归结果。 通过列 （１） 结果可

知， 改革显著提高过渡期内退休人员的个人主要工作

收入， 核心系数的估计值为 ０ ２７４， 即改革后过渡期

内退休人员个人主要工作收入增加 ２７ ４％， 在 ５％显

著性水平上显著。 由列 （２） 结果可知， 改革显著提

高过渡期外退休人员的个人主要工作收入， 核心系数

的估计值为 ０ ３０２， 即改革后过渡期外退休人员个人

主要工作收入增加 ３０ ２％， 在 ５％显著性水平上显

著。 上述结果表明， 改革后两群体的个人主要工作收

入均显著提高， 但十年过渡期外退休人员的收入提高

更多， 说明改革对这部分群体收入影响更大， 由于他

们不存在 “保底限高” 的政策， 为了使得他们的退

休待遇保持稳定， 因此收入补偿更多。

表 ７ 改革对个人主要工作收入的影响

（１） （２）

过渡期内退休 过渡期外退休

ｌｎｉｎｃｏｍｅ ｌｎｉｎｃｏｍｅ

ｄｉｄ
０ ２７４∗∗

（２ ２２）
０ ３０２∗∗

（２ ０５）
样本量 ６４０ １ ３８９

Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ２４６ ０ ２１１

总人数 ５４２ １ ０９９

个人控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

家庭控制变量 ＹＥＳ ＹＥＳ

个人固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ

时间固定效应 ＹＥＳ ＹＥＳ

　 　 注： 将样本分为两部分， 其中十年过渡期内退休人员设定为男性

大于 ５０ 岁， 女性大于 ４５ 岁 （假设女性法定退休年龄为 ５５ 岁）， 过渡

期外退休人员设定为男性 ５０ 岁以下 （不包含 ５０ 岁）、 女性 ４５ 岁以下

（不包含 ４５ 岁）。

其次， 本文针对养老保险替代率这一影响机制进

行讨论。 养老保险替代率的定义为： 参保人员退休后

第一个月领取的养老金与退休前一年平均月工资之

比。 对于在职员工来说， 领取的养老金数据无从得

知， 因此很难从实证角度衡量其养老保险替代率， 本

文将结合改革的政策文件以及相关文献进行探讨。 对

于在十年过渡期内退休人员， 《国务院关于机关事业

单位工作人员养老保险制度改革的决定》 （国发

〔２０１５〕 ２ 号） 的政策文件指示： 如果新政策的养老

金待遇低于老政策的养老金待遇， 按老政策发放； 如

果新政策的养老金待遇高于老政策的养老金待遇， 超

出部分逐年以一定比例递增发放。 这表明在过渡期内

退休的机关事业单位人员养老金待遇不低于老政策的

养老金待遇， 也就是说这部分人员改革后养老金替代

率高于或等于改革前。 由此说明， 改革后过渡期内退

休人员的养老保险替代率保持不变或有所上升。 而对

于在十年过渡期外退休人员， 王翠琴等 （２０１７） ［１］ 通

过构建精算模型， 分析了十年过渡期外退休的机关事

业单位人员 “中人” 的养老保险替代率， 并与改革

前养老保险替代率进行对比， 发现由于男性和女性职

工的工作年限不同， 改革后机关事业单位人员中男性

养老保险替代率先下降后升高且后期高于改革前， 女

性养老保险替代率低于改革前。 由此说明， 改革后过

渡期外退休人员的养老保险替代率短期内有所下降。
综上所述， 对于十年过渡期内退休人员， 改革提

高机关事业单位人员消费的影响机制如下： 其一， 在

改革过程中， 为保证机关事业单位人员退休后养老保

险待遇不发生大幅度下降， 机关事业单位人员的收入

被调整上升， 从而使这部分居民消费增加， 福利提

高。 其二， 改革使得机关事业单位养老保险替代率上

升， 从而使这部分居民消费增加， 福利提高。 因此，
十年过渡期内退休人员居民消费福利提高的影响机制

是收入提高与养老保险替代率提高。 而对于过渡期外

退休人员， 改革提高居民消费主要源于收入提高。 二

者影响机制不同的主要原因是十年过渡期内退休人员

退休将至， 收入上涨预期偏低， 因此为了保证十年过

渡期内退休人员养老金待遇不发生大幅变动， 改革对

这部分人群实行 “保底限高” 的政策； 而十年过渡

期外退休人员距离退休还有一段时间， 收入上涨预期

更高， 无需额外政策进行保障。

六、 结论与政策建议

本文利用微观数据和双重差分的方法， 分析改革
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在实现制度统一的同时是否对居民福利产生影响。 基

于消费在福利经济学的重要地位和其本身的现实意

义， 本文使用居民消费来衡量福利， 分析改革对居民

消费的影响， 对现有制度并轨文献关于消费方面的实

证研究进行补充与拓展。 此次改革为研究并轨制度对

居民消费的影响提供了 “准自然实验” 的环境， 避

免了内生性问题， 同时也提高了研究结果的准确性。
通过基础回归模型， 发现改革显著提高家庭总消费、
家庭必要型消费， 但对家庭文教娱乐消费无显著

影响。
本文不仅检验了改革对居民消费的影响， 还对其

影响机制进行分析。 在影响机制方面， 基于改革前后

个体缴费行为构建两期世代交叠理论模型， 发现改革

通过收入与养老保险替代率两种机制影响居民消费。
随后对此进行实证检验， 结论为对于十年过渡期内退

休人员， 改革提高机关事业单位人员消费的影响机制

是收入提高与养老保险替代率提高； 对于过渡期外退

休人员， 改革提高居民消费主要源于收入提高。 基于

上述结论， 本文回答了改革对福利的影响， 并总结得

到改革对福利的影响机制。
改革的目的在于机关事业单位人员建立与企业

职工统一的养老保险制度， 使得改革后机关事业单

位人员和企业职工养老保险制度不存在区别， 进而

从制度上消除双轨制问题带来的矛盾。 但改革使得

机关事业单位人员从无需缴纳养老保险费用转变到

由单位与个人共同承担， 该行为是否会对机关事业

单位人员的福利产生不利影响是一个值得探究的问

题。 本文发现， 改革在实现制度统一的同时， 并未

牺牲被改革人群的福利。 也就是说， 并轨制度改革

在没有降低机关事业单位人员福利的前提下， 实现

了制度统一。 以上结论说明养老保险制度统一能够

提供保障福利以及扩大内需的制度基础。 为了实现

“促进国内大循环” 的新发展格局， 结合改革， 本

文提出如下政策建议：
第一， 在该并轨制度改革的基础上， 进一步建立

统一的养老保险体系。 除了上述讨论的机关事业单位

养老保险制度与企业职工基本养老保险制度的双轨制

问题以外， 我国仍存在灵活就业与正式就业群体等多

种双轨制问题， 可以借鉴此次改革政策逐步并轨， 在

保证养老金待遇的同时， 实现消费、 就业等方面的福

利提升。
第二， 鼓励人们参加补充养老保险， 进一步提高

养老保障水平。 不同群体养老金待遇仍存在一定差

异， 通过补充养老保险使得养老金待遇得到进一步提

升， 从而提高人们的消费福利水平。
第三， 优化工资结构， 与养老保险制度相配合。

由影响机制分析可知， 收入的提高同样可以有效促进

消费的增加。 所以在养老保险制度进行改革的同时，
要配合工资的增加， 保障参保人员的养老保险待遇，
进而促进人们的消费福利增加。
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一、 引言

企业战略变革是中国产业转型升级推动经济高质

量发展的重要微观基础 （巩键等， ２０１６［１］ ）， 也是企

业应对环境变化获取可持续竞争优势的重要途径

（Ｊｏｈｎｓｏｎ 等， ２００３［２］； 韵江和宁鑫， ２０２０［３］ ）。 企业

战略变革一直是战略管理领域的焦点议题 （Ｗｕ 等，
２０１９［４］； Ｍüｌｌｅｒ 和 Ｋｕｎｉｓｃｈ， ２０１８［５］）。 虽然企业战略

变革是外部环境与内部资源条件等因素综合作用的结

果， 但其中作为高管团队核心与决策主体的 ＣＥＯ 却

是影响战略变革的核心因素 （连燕玲和贺小刚，
２０１５［６］； 韵江和宁鑫， ２０２０［３］ ）。 根据高阶梯队理论

（ｕｐｐｅｒ ｅｃｈｅｌｏｎｓ ｔｈｅｏｒｙ） 的观点， 高层管理者的特征

（包括价值观、 人格特质和人口背景特征等） 会对企

业战略决策和组织绩效等产生影响 （Ｈａｍｂｒｉｃｋ 和 Ｍａ⁃
ｓｏｎ， １９８４［７］）。 与人口背景特征比较， ＣＥＯ 的人格

特质 对 企 业 战 略 决 策 影 响 更 大 （ Ｅｎｇｅｌｅｎ 等，
２０１６［８］）。 因此， 遵循高阶梯队理论的思想， ＣＥＯ 的

人格特质对企业战略变革的影响机理逐渐成为战略管

理的研究热点 （Ｈｅｒｒｍａｎｎ 和 Ｎａｄｋａｒｎｉ， ２０１４［９］ ）， 已

有研 究 已 经 发 现 ＣＥＯ 的 自 恋 （ Ｚｈｕ 和 Ｃｈｅｎ，
２０１５［１０］； 吴建祖和龚敏， ２０１８［１１］ ）、 过度自信 （韵
江等， ２０２１［１２］） 对企业战略变革具有显著的正向影

响。 虽然已有学者证实了 ＣＥＯ 开放性对企业技术创

新 （刘良灿等， ２０１８［１３］ ）、 国际化程度 （陈志红等，
２０２０［１４］） 的促进作用， 但现有文献中缺乏探究 ＣＥＯ
开放性这一重要人格特质对企业战略变革影响机理方

面的成果 。
虽然 ＣＥＯ 是影响企业战略变革的关键因素， 但

是企业战略决策是决策主体和环境之间持续互动作用

的结果 （韵江和宁鑫， ２０２０［３］ ）。 特质激活理论

（ｔｒａｉｔ ａｃｔｉｖａｔｉｏｎ ｔｈｅｏｒｙ） 表明， 决策主体的人格特质

会随着不同的情境而呈现出差异性的激活程度， 情境

能够发挥增强或减弱人格特质对战略决策或战略行为

的作用 （Ｔｅｔｔ 和 Ｂｕｒｎｅｔｔ， ２００３［１５］）。 其中， 绩效期望

落差和 ＣＥＯ 权力是影响企业战略决策的重要组织情

境因素。 因此， 在探讨 ＣＥＯ 开放性特质对企业战略

变革的影响时， 需要分析绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力

对两者关系的调节作用。
基于上述原因， 笔者运用高阶梯队理论和特质激

活理论， 构建 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革影响机理

的研究模型， 采用中国 Ａ 股上市公司为研究样本的

数据， 实证检验 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响

以及绩效期望落差与 ＣＥＯ 权力的调节效应。

二、 文献综述及研究假设

（一） ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响

ＣＥＯ 开放性是 ＣＥＯ 重要的人格特质之一， 指

ＣＥＯ 善于改变组织现状、 寻求新的制度体系和战略

方向的个性特征 （Ｈａｍｂｒｉｃｋ 等， １９９３［１６］ ）。 高阶梯

队理论表明， 高层管理者个体的主观认知和价值观会

影响自身视野、 格局以及对自身所处环境的判断， 进

而影响企业战略决策和组织绩效 （ Ｈａｍｂｒｉｃｋ 和

Ｍａｓｏｎ， １９８４［７］）。 企业战略变革指企业在多个关键

战略维度上资源分配模式的整体变化 （Ｚｈａｎｇ， ２００６［１７］；
Ｚｈａｎｇ 和 Ｒａｊａｇｏｐａｌａｎ， ２０１０［１８］ ）， 涉及企业与外部环

境之间的匹配性在形式、 质量和状态等维度随时间发

生的特定变化 （Ｖａｎ ｄｅ Ｖｅｎ 和 Ｐｏｏｌｅ， １９９５［１９］ ）。 虽

然企业战略变革的决策和实施是由高管层整体负责，
但 ＣＥＯ 是高管团队中最有权力的成员， 通常能够通

过影响其他高层管理者的决策来影响企业的重要战略

决策 （Ｆｉｎｋｅｌｓｔｅｉｎ， １９９２［２０］ ）。 因此， 企业战略变革

在很大程度上反映了 ＣＥＯ 的个人特质和意愿。 具体

而言， ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响体现在以

下几个方面。
首先， 开放性的 ＣＥＯ 能够培育企业战略变革的

氛围和文化。 企业战略变革意味着企业对新的战略方

向或业务的尝试， 结果具有高度的不确定性。 开放性

ＣＥＯ 绝大多数具有强烈的好奇心， 非常重视不寻常

的思维过程 （ＭｃＣｒａｅ 和 Ｃｏｓｔａ， １９８７［２１］ ）。 开放性的

ＣＥＯ 拥有区别于其他类型 ＣＥＯ 的价值观、 信仰和意

识 （Ｈａｍｂｒｉｃｋ 和 Ｍａｓｏｎ， １９８４［７］ ）， 具有根据企业内

外部环境变化改变组织惯性， 追求组织创新和战略变

革的强烈信念， 进而通过营造组织氛围来促进企业战

略变革。 Ｏ＇Ｒｅｉｌｌｙ 等 （２０１４） ［２２］ 研究发现， 开放性程

度高的 ＣＥＯ 鼓励创新， 重视塑造创新与冒险的企业

文化， 这意味着一成不变保持组织惯性并不是这类

ＣＥＯ 的最优战略决策。
其次， 开放性的 ＣＥＯ 更有助于企业形成战略变

革的决议和推进战略变革的实施。 一方面， 企业战

略变革决议的形成通常是由部分高管团队成员提

出， 而由高管团队整体做出， 这需要 ＣＥＯ 能够理解

和接受来自其他高层管理者的建议和观点。 开放性

的 ＣＥＯ 通常能够感知环境变化的新动向， 理解和接
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受来自其 他 人 的 观 点 和 建 议 （ ＭｃＣｒａｅ 和 Ｃｏｓｔａ，
１９８７［２１］）， 更容易接受新的事物、 想法和思维方式等

（Ｇｅｏｒｇｅ 和 Ｚｈｏｕ， ２００１［２３］ ）， 识别和抓住新机遇

（Ｓｈａｎｅ 等， ２０１０［２４］ ）， 而这对企业战略变革决议的

形成至关重要 （ Ｎａｄｋａｒｎｉ 和 Ｎａｒａｙａｎａｎ， ２００７［２５］ ）。
开放性 ＣＥＯ 强调所有高管团队成员参与信息交流，
并且乐于接受和依赖团队集体决策 （ Ｋｉｃｋｕｌ 和

Ｎｅｕｍａｎ， ２０００［２６］ ）， 这有助于企业战略变革决议的

最终形成。 相比较， 对新颖观点和新事物持消极态度

的 ＣＥＯ， 决策视野相对狭窄， 在决策信息选择和分

析时容易产生较大偏差 （Ｔｅｔｔ 和 Ｂｕｒｎｅｔｔ， ２００３［１５］ ），
偏好根据过往经验应对环境动态的变化， 这将对企业

战略变革决议的形成造成障碍 （ Ｓｈｉｍｉｚｕ 和 Ｈｉｔｔ，
２００４［２７］）。 另一方面， 开放性的 ＣＥＯ 更加有助于企

业战略变革的实施。 开放性的 ＣＥＯ 处于高管团队的

核心位置， 通常具有较强的人格魅力， 高度重视团队

建设， 善于鼓励和激发团队成员对企业战略变革提议

的思考、 交流和讨论 （Ｓｃｈｉｌｐｚａｎｄ 等， ２０１１［２８］ ）， 进

而提高企业战略变革提议在高管团队中的接受程度，
这将减少企业实施战略变革的内部阻力。

最后， 开放性的 ＣＥＯ 能够为企业战略变革的实

施提供资源支持。 ＣＥＯ 的外部社会资本对企业获取

可持续竞争优势发挥着重要作用。 开放性 ＣＥＯ 更加

擅长拓展和利用外部社会网络为企业获得更多的各种

资源 （Ｃａｒｐｅｎｔｅｒ 和 Ｗｅｓｔｐｈａｌ， ２００１［２９］）， 为企业实施

战略变革提供资源支持。 同时， 开放性的 ＣＥＯ 会更

有意识利用外部社会网络， 搜寻对企业发展有利的各

类信息 （连燕玲和贺小刚， ２０１５［６］ ）， 这有助于企业

开辟新的业务或市场， 为企业在各业务单元的资源重

新配置提供支撑。 据此， 本文提出假设 １：
Ｈ１： ＣＥＯ 的开放性程度越高， 企业战略变革程

度越大。
（二） 绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力的调节效应

高阶梯队理论为解释 ＣＥＯ 人格特质对企业战略

决策的影响提供了基础， 但是组织情境和决策主体的

个体特质并不是孤立存在的。 特质激活理论诠释了个

体人格特质是如何与权变的组织情境进行交互作用，
进而促使个体表现出相应的工作行为和工作绩效

（Ｔｅｔｔ 和 Ｂｕｒｎｅｔｔ， ２００３［１５］）， 为探寻 ＣＥＯ 人格特质影

响企业战略决策的情境因素提供了有力的理论依据

（韵江和宁鑫， ２０２０［３］）。 根据特质激活理论的观点，
个体特质所表达的外部行为受到组织情境的影响， 组

织情境因素提供了和个体特质一致或相反的条件， 对

个体特质与行为关系发挥激活或削弱的作用 （Ｔｅｔｔ 和
Ｂｕｒｎｅｔｔ， ２００３［１５］）。 绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力是影

响企业战略决策的关键性组织情境因素。 因此， 为更

深入分析 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响， 本文

采用特质激活理论， 探究绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力

对 ＣＥＯ 开放性与企业战略变革关系的调节作用。
１ 绩效期望落差的调节效应。
绩效期望落差指企业实际绩效低于期望绩效的程

度 （Ｒｅｆ 和 Ｓｈａｐｉｒａ， ２０１７［３０］ ）。 绩效期望落差越大，
表明当前企业绩效与期望绩效水平的差距越大， 意味

着企业处于经营不善或现有战略存在偏差的不利状

态。 根据特质激活理论的观点， 个体特质在不同的情

境中具有差异性的激活程度， 情境能够发挥增强或减

弱 个 体 特 质 对 行 为 的 作 用 （ Ｔｅｔｔ 和 Ｂｕｒｎｅｔｔ，
２００３［１５］）。 绩效期望落差是影响企业战略决策的重要

组织情境之一， 是以 ＣＥＯ 为核心的高管团队判断企

业经营状况的重要依据。 根据绩效反馈理论的观点，
高管团队通过评估绩效期望落差的大小来决定后续的

行为选择 （Ｃｙｅｒｔ 和Ｍａｒｃｈ， １９６３［３１］）。 当绩效期望落

差较大时， 即企业绩效低于期望绩效水平时， ＣＥＯ
领导的高管团队将低于期望绩效水平的状态界定为

“经营不善或损失” 状态， 会促使高管团队进行经营

问题的搜寻、 分析和判断， 进而采取战略性行动来改

善业绩不佳的被动局面 （Ｇｒｅｖｅ， １９９８［３２］ ）。 因此，
本文认为随着绩效期望落差越大， 开放性 ＣＥＯ 进行

战略变革的动机也会增强。
具体而言， 第一， 开放性的 ＣＥＯ 面对较大的绩

效期望落差时， 会产生危机感和自责心理， 主动寻求

变革， 搜寻、 判断和实施战略决策改善企业经营不善

的局面。 ＣＥＯ 是高管团队的核心和企业战略决策的

核心人物， 对企业绩效进行解释和负责 （孙玥璠等，
２０１９［３３］）。 ＣＥＯ 评估绩效期望落差时， 实际上对标

两个 “参照点”， 分别是企业历史绩效和行业平均绩

效 （连燕玲等， ２０１５［３４］）。 当企业当前绩效低于历史

绩效时， 意味着延续既往的经营战略已经难以达到过

去同期水平； 当企业当前绩效低于行业平均绩效时，
说明企业在某层次的战略与行业竞争对手比已经处于

落后状态。 因此， 当绩效期望落差较大时， 开放性

ＣＥＯ 会具有更强的危机感和自责心理， 为减少绩效

期望落差实现预期绩效目标而付出更多努力 （Ｌａｎｔ
等， １９９２［３５］）， 突破阻力进行战略变革谋求企业发展
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的动机会增强。 第二， 开放性 ＣＥＯ 面对较大的绩效

期望落差时， 更容易接受来自董事会和其他利益相关

者的监督、 意见或建议， 更愿意推动战略变革改善业

绩不利局面。 ＣＥＯ 领导的高管团队负责企业战略的

制定和实施， 受到董事会和其他利益相关者的监督。
当企业绩效和期望绩效水平差距较大时， 代表股东利

益的董事会会质疑当前战略的合理性 （ Ｏｌｉｖｅｒ，
１９９２［３６］）， 进而督促 ＣＥＯ 领导高管团队对目前的企

业战略进行调整以扭转企业经营不善的局面。 鉴于

此， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 绩效期望落差对 ＣＥＯ 开放性与企业战略变

革的关系起到正向调节作用。
２ ＣＥＯ 权力的调节作用。
权力指个人在特定关系或组织中施加影响， 发挥

作用和实现目标的能力 （Ｐｆｅｆｆｅｒ， １９８１［３７］ ）。 ＣＥＯ 是

企业重要的战略决策主体， 能通过自身的权力对企业

战略决策施加影响。 ＣＥＯ 权力越大， 企业战略决策

的方向越体现出个人偏好和利益导向 （董静等，
２０２０［３８］）。 根据特质激活理论的观点， ＣＥＯ 权力作

为一种重要的组织情境因素， 会负向调节 ＣＥＯ 开放

性和企业战略变革之间的关系。
具体而言， 首先， ＣＥＯ 权力越大， 越会将注意

力的重点放在维护自身权力和规避风险上， 从而缺乏

推动战略变革的意愿。 和 “按部就班” 的相对安全

性相比， 战略变革的高风险性和结果的高度不确定性

会进一步加强 ＣＥＯ 对战略现状的承诺 （Ｈｅｎｄｅｒｓｏｎ 和

Ｆｒｅｄｒｉｃｋｓｏｎ， １９９６［３９］）。 ＣＥＯ 需要对企业战略变革的

结果负责， 当自身权力较大时， 为了维护自身的权

力、 声誉和地位， 而不愿意进行冒险性的战略变革行

动 （张维今等， ２０１８［４０］ ）。 另外， 权力较大的 ＣＥＯ
会削弱董事会对企业战略变革的积极影响和监督

（Ｈａｙｎｅｓ 和 Ｈｉｌｌｍａｎ， ２０１０［４１］）， 也更有能力遏制其他

高管团队成员的战略变革提议 （孙玥璠等， ２０１９［３３］ ）。
其次， 受到行业规则的约束， 权力大的 ＣＥＯ 更愿意

维持现状， 不愿意进行战略变革。 ＣＥＯ 的战略决策

通常也受到行业规则或行业现状的约束， 往往会依附

于行业所形成的规则 （Ｃａｒｐｅｎｔｅｒ， ２０００［４２］）， 而不愿意

去推动战略变革破坏行业稳定局面。 同时， 行业内企

业战略的趋同性也会降低 ＣＥＯ 推动战略变革的意愿。
权力大的 ＣＥＯ 更有能力抵制战略变革的提议， 从而

控制企业的整体战略方向。 因此， 权力大的 ＣＥＯ 更

有能力保持企业既定战略按照行业规则稳定发展， 来

保护行业的良性竞争和自身地位。 最后， 权力大的

ＣＥＯ 为获取高额报酬而不愿意冒险进行高风险性的

战略变革。 企业战略变革涉及业务调整和资源的重新

配置， 结果具有高度的不确定性， 战略变革可能失败

而导致企业绩效更加糟糕。 ＣＥＯ 需要对战略变革承

担领导责任， 一旦战略变革失败， 董事会会通过降低

ＣＥＯ 薪酬甚至解聘 ＣＥＯ 进行问责。 因此， 权力大的

ＣＥＯ 为了维持现有薪酬水平和规避业绩下滑的责任，
会运用自身权力维持战略现状， 甚至抵制战略变革。
已有研究发现， 兼任董事长的 ＣＥＯ 会因坚持现有战

略而 获 得 更 高 的 报 酬 （ Ｇｒｏｓｓｍａｎ 和 Ｃａｎｎｅｌｌａ，
２００６［４３］）。 据此， 本文提出假设 ３：

Ｈ３： ＣＥＯ 权力对 ＣＥＯ 开放性与企业战略变革的

关系起到负向调节作用。
根据上述研究假设， 构建本文的研究模型 （如

图 １ 所示）。
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图 １　 研究模型

三、 研究设计

（一） 数据来源与样本选择

由于 ２００６ 年 ２ 月 １５ 日中国大陆地区颁发了 ３８
项准则并基本建立起一套关于上市公司会计制度的规

范体系， 所以本文将 ２００７—２０１９ 年中国 Ａ 股上市公

司作为研究的初始样本， 样本数据主要来自 ＣＳＭＡＲ
数据库。 为了获得更加可靠的样本， 对初始样本进行

如下处理： （１） 剔除金融行业的公司； （２） 删除上市

年限不足 ３ 年的公司； （３） 删除企业性质无法判断

的公司； （４） 剔除 ＳＴ 或 ＰＴ 的公司； （５） 删除数据

缺失的样本。 同时， 对企业战略变革程度、 ＣＥＯ 开

放性和 ＣＥＯ 权力三个主要变量进行 １％的缩尾处理。
最终获得 ２ １３２ 家上市公司的 １５ ５６１ 个观测值。

（二） 变量设计与测量

１ 被解释变量。
被解释变量是企业战略变革 （ＳＣ）。 资源分配是

企业战略决策的重要体现， 企业战略变革 （ＳＣ） 根

据企业在战略资源分配上的年度区间波动性衡量

８０１
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（连燕玲等， ２０１５［３４］ ）。 借鉴已有研究 （Ｒｉｃｈａｒｄ 等，
２０１９［４４］； 韵江和宁鑫， ２０２０［３］ ） 计算企业战略变革

指标。 具体如下： 首先， 获得六个战略资源的关键维

度， 分别为库存水平 （存货 ／营业收入）、 广告投入

力度 （销售费用 ／营业收入）、 间接费用率 （管理费

用 ／营业收入）、 研发投入力度 （无形资产净值 ／营业

收入）、 固定资产更新度 （固定资产净值 ／固定资产

总值） 及财务杠杆系数 （负债 ／所有者权益）。 其次，
用每个关键维度 ｔ 年的数值减去 ｔ－１ 年的数值， 并对

计算的结果用行业中位数进行调整。 然后， 对调整后

的数值取绝对值并进行标准化处理。 最后， 将处理后

的数值相加取平均值得到衡量企业战略变革程度的

指标。
２ 解释变量。
解释变量是 ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ）。 本文借鉴

Ｄａｔｔａ 等 （２００３） ［４５］ 的方法进行测量。 具体而言， 选

择 ＣＥＯ 的年龄、 任期和受教育水平来衡量开放性程

度。 ＣＥＯ 年龄采用从 ＣＥＯ 出生到统计年份的年数来

衡量。 任期采用 ＣＥＯ 在公司连续任职的月份总数来

衡量。 ＣＥＯ 受教育水平根据 ＣＥＯ 获得的最高学历水

平测量： １＝中专， ２＝大专， ３＝本科， ４＝硕士， ５＝博

士。 具体方式如下： 首先， 将 ＣＥＯ 的年龄和任期的数

值乘以负一， 确保两项指标对 ＣＥＯ 开放性程度的影响

方向与 ＣＥＯ 受教育水平保持一致。 其次， 对转换后的

两项指标和 ＣＥＯ 受教育水平进行标准化处理。 最后，
将三个标准化后的数值相加测量 ＣＥＯ 开放性。

３ 调节变量。
调节变量包括绩效期望落差 （ Ｌａｇ） 和 ＣＥＯ 权

力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ）。
绩效期望落差 （Ｌａｇ） 即为企业实际绩效 Ｐ ｉｔ低于

设定的期望绩效 Ａｉｔ的程度。 以往关于绩效反馈的研

究通常用 ＲＯＡ 来衡量公司财务绩效。 本文借鉴以往

的研究 （连燕玲等， ２０１５［３４］； Ｒｅｆ 和 Ｓｈａｐｉｒａ， ２０１７［３０］；
王菁等， ２０１４［４６］）， 将历史期望落差和社会期望落差

相结合， 形成一个综合指标衡量期望绩效， 其公

式为：

Ａｉｔ－１ ＝（１－α１）ＳＡｉｔ－１＋α１ＨＡｉｔ－１ （１）

ＳＡｉｔ－１表示 ｔ－１ 年的社会期望绩效， 以除企业自身外

行业内其他企业实际绩效的平均值衡量。 ＨＡｉｔ－１代表

ｔ－１年的历史期望绩效， 以 ｔ－２ 年的实际绩效衡量，
α１ 表示权重。 借鉴王菁等 （２０１４） ［４６］ 的研究， 经过

计算得 α１ 为 ０ ５。 因为本文主要研究绩效期望落差

对 ＣＥＯ 开放性与企业战略变革程度关系的影响， 所

以选取 ｔ－１ 期的绩效期望落差的数值作为指标， 这也

是解决模型内生性的方法之一。 另外， 当 Ｐ ｉｔ－１ －Ａｉｔ－１

大于 ０ 时， 表示企业没有绩效期望落差， ｌａｇｉｔ－１等于

０； 当 Ｐ ｉｔ－１－Ａｉｔ－１小于 ０ 时， 表示企业存在期望落差，
ｌａｇｉｔ－１等于 Ｐ ｉｔ－１－Ａｉｔ－１的绝对值。

对 ＣＥＯ权力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的测量， 本文在 Ｆｉｎｋｅｌｓｔｅｉｎ
（１９９２） ［２０］所开发的权力模型的基础上借鉴了权小峰

和吴世农 （２０１０） ［４７］ 对 ＣＥＯ 权力的计算方法。 该方

法已 被 证 实 在 中 国 情 境 下 更 加 合 适 （ 张 明 等，
２０２０［４８］）。 本文选取了 ＣＥＯ 四类重点权力维度的八

个虚拟变量计算 ＣＥＯ 权力的指标， 具体解释和计算

过程如下。
（１） 组织权力。 每一个企业都有自身的层级结

构， 组织权力就是在这种结构中衍生出来的。 ＣＥＯ
处于层级结构中的顶端位置， 可以运用层级位置所赋

予的组织权力对下属施加影响的同时也对企业资源进

行管理。 本文使用 ＣＥＯ 是否兼任董事长以及 ＣＥＯ 是

否兼任公司董事来衡量其组织权力， 前者主要为层级

位置赋予的权力， 后者主要代表董事所赋予的权力。
（２） 专家权力。 专家权力主要体现了 ＣＥＯ 对企

业内外部各种复杂情况的处理能力。 本文采用 ＣＥＯ
是否拥有高级职称以及 ＣＥＯ 的任职时长两个虚拟变

量进行衡量。 具有高级职称的 ＣＥＯ 具有更强的专业

信息处理能力。 ＣＥＯ 任期相对较长时， 会逐渐组建

以自身为核心的高管团队， 提高自身的权力水平。
（３） 所有制权力。 所有制权力从内部和外部两

个指标进行衡量。 内部指标主要指 ＣＥＯ 持有公司股

份状况。 当 ＣＥＯ 持有更多股份时， ＣＥＯ 不仅是公司

的高级管理者， 同时也是公司股东， 其自身权力会变

大。 特别是， 当 ＣＥＯ 持有的股份到一定比例时， 会

削弱董事会的监督。 中国企业股权激励起步较晚， 大

多数 ＣＥＯ 持股水平较低。 因此， 本文使用 ＣＥＯ 是否

持股的虚拟变量来衡量内部所有制权力。 外部指标主

要指机构投资者持有的股份。 机构投资者近些年在我

国资本市场发展迅速， 影响力日益增大， 逐渐成为监

督 ＣＥＯ 的外部力量。 因此， 本文选取了机构投资者

持股是否低于行业中位数来衡量 ＣＥＯ 的外部所有制

权力。 当机构投资者持股水平低于行业中位数时，
ＣＥＯ 受到的外部监督会较弱， 自身权力相对更大。

（４） 声誉权力。 声誉权力主要来自外界对 ＣＥＯ
９０１
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的肯定和支持。 换言之， 企业 ＣＥＯ 是否为行业认可

的管理精英。 声誉权力大的 ＣＥＯ 通常更容易获得社

会的信任， 能更轻松地应对外部不确定性的影响。 同

时， 董事会和外部利益相关者对声誉高的 ＣＥＯ 更加

重视和认同， 因而形成了 ＣＥＯ 的声誉权力。 本文选

取 ＣＥＯ 是否拥有高学历与是否在外兼职两个虚拟变

量进行衡量。 本文所界定的高学历指硕士及以上学

历。 另外， ＣＥＯ 能通过在其他企业或组织兼职提高

自身的社会声誉。
因此， 本文结合四个权力维度的八个虚拟变量，

将它们相加后取平均值， 用来测量 ＣＥＯ 权力 （如表

１ 所示）。

表 １ ＣＥＯ 权力指标

主要维度 赋值

组织权力
ＣＥＯ 兼任董事长时＝ １， 否＝ ０

ＣＥＯ 兼任公司董事＝ １， 否＝ ０

专家权力
ＣＥＯ 具有高级职称＝ １， 否＝ ０

ＣＥＯ 任期时长超过行业中位数＝ １， 否＝ ０

所有制权力
ＣＥＯ 持有股份＝ １， 否＝ ０

机构投资者持股低于行业中位数＝ １， 否＝ ０

声誉权力
ＣＥＯ 具有硕士以上学历＝ １， 否＝ ０

ＣＥＯ 在其他企业或组织兼职＝ １， 否＝ ０

４ 控制变量。
借鉴企业战略变革 （张明等， ２０２０［４８］； 祝振铎

等， ２０１８［４９］ ）、 ＣＥＯ 人 格 特 质 （ Ｈａｒｒｉｓｏｎ 等，
２０２０［５０］） 和 ＣＥＯ 权力 （权小峰和吴世农， ２０１０［４７］ ）
等相关研究， 本文选取企业规模 （Ｆｓｉｚｅ）、 企业年龄

（Ｆｌｉｆｅ）、 董事会规模 （Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ）、 股权集中度 （Ｏｎ⁃
ｃｏｎ）、 独立董事比例 （ Ｉｎｄｐ）、 企业性质 （ＳＯＥ）、 投

资机会 （ＴｏｂＱ） 和 ＣＥＯ 性别 （Ｇｅｎｄｅｒ） 作为控制变

量。 另 外， 本 文 还 控 制 行 业 （ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ） 和 年 度

（Ｙｅａｒ） 的影响。 各变量定义和测量如表 ２ 所示。

表 ２ 变量定义和测量

变量名称与符号 变量定义与测量

战略变革程度 （ＳＣ）
六个维度指标标准化后的加权平均值测

量企业战略变革

ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ）
ＣＥＯ 年龄、 任期和教育水平经过处理后

相加形成 ＣＥＯ 开放性的指标

绩效期望落差 （Ｌａｇ）
实际绩效与期望绩效的差值， 正值为 ０，
负值取绝对值

续前表

变量名称与符号 变量定义与测量

ＣＥＯ 权力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ）
ＣＥＯ 四类权力维度的八个虚拟变量加和

后取均值

企业规模 （Ｆｓｉｚｅ） 企业总资产的自然对数

企业年龄 （Ｆｌｉｆｅ） 统计年份减去企业成立年份

董事会规模 （Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ） 董事会人数

股权集中度 （Ｏｎｃｏｎ） 前五大股东持股比例

独立董事比例 （ Ｉｎｄｐ） 独立董事人数 ／ 董事会规模

企业性质 （ＳＯＥ） 国有企业赋值 １， 其他性质企业赋值 ０

投资机会 （ＴｏｂＱ） ＴｏｂｉｎＱ 指数

性别 （Ｇｅｎｄｅｒ） 男性 ＣＥＯ 赋值 １， 女性 ＣＥＯ 赋值 ０

行业虚拟变量 （ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ）
根据证监会 ２０２０ 年第三季度行业分类，
样本共涉及 １８ 个行业， 设立 １７ 个行业

虚拟变量

年度虚拟变量 （Ｙｅａｒ）
样本区间为 １３ 年， 去除缺失数据的年

份 （２００７—２００８ 年）， 共设置 １０ 个年份

的虚拟变量

四、 实证结果分析与讨论

（一） 描述性统计和相关性分析

表 ３ 是变量的描述性统计结果。 表 ３ 显示， 企业

战略变革 （ＳＣ） 的均值为－０ ０２２， 标准差是 ０ ０３４，
说明样本企业进行战略变革的程度不大， 而且企业间

的差别也不明显。 ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的均值为

－０ ２０８， 表明样本企业 ＣＥＯ 的开放性程度并不高，
标准差是 １ ９７１， 说明存在较大的个体差异。 企业绩

效期望落差 （ Ｌａｇ ） 的均值为 ０ ０１７， 标准差是

０ ０９９， 表明大部分样本企业都存在绩效期望落差，
属于企业的普遍现象。 ＣＥＯ 权力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的均值

为 ０ ５１６， 标准差为 ０ ２１０， 表明大多数 ＣＥＯ 的权力

水平较低， 而且个体间的差异也不大。 样本中国有企

业的比例是 ３１ ９％ （ＳＯＥ 的均值为 ０ ３１９）； 股权集

中度 （Ｏｎｃｏｎ） 的均值是 ５５ １０％， 说明我国上市企

业股权集中度高； 董事会规模 （Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ） 的均值为

８ ５７８ 人， 独立董事比例 （ Ｉｎｄｐ） 的均值是 ３７ ５％ 。
表 ４ 是变量的相关系数。 表 ４ 显示， ＣＥＯ 开放

性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 和企业战略变革 （ ＳＣ） 之间的相关

系数是 ０ ０８２（ ｐ＜０ ０１）， 这为假设 Ｈ１ 提供了初步

的证据。 绩效期望落差 （ Ｌａｇ） 与企业战略变革

（ＳＣ） 的相关系数是 ０ ０７４（ ｐ＜０ ０１）， 而 ＣＥＯ 权力

（Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 与企业战略变革 （ ＳＣ） 的相关系数是－
０１１
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０ ０７１（ｐ＜０ ０１）， 表明在检验 ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ）
和企业战略变革 （ＳＣ） 之间的关系时， 分析绩效期

望落差 （Ｌａｇ） 和 ＣＥＯ 权力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的调节作用

具有合理性。

表 ３ 描述性统计

变量 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

ＳＣ １５ ５６１ －０ ０２２ ０ ０３４ －０ ０４３ ０ ２１７

Ｃｅｏｏｐｅｎ １５ ５６１ －０ ２０８ １ ９７１ －８ ６３３ ５ ９７２

Ｌａｇ １５ ５６１ ０ ０１７ ０ ０９９ ０ ０００ １０ ４９１

Ｃｅｏｐｏｗｅｒ １５ ５６１ ０ ５１６ ０ ２１０ ０ ０００ １ ０００

Ｆｓｉｚｅ １５ ５６１ ２２ ０９１ １ ２５４ １８ ３９３ ２８ ３４１

Ｆｌｉｆｅ １５ ５６１ １６ ３６９ ５ ９５１ ２ ０００ ５２ ６７０

Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ １５ ５６１ ８ ５７８ １ ７２３ ４ ０００ １８ ０００

Ｏｎｃｏｎ １５ ５６１ ０ ５５１ ０ １５３ ０ ０１３ ０ ９９２

Ｉｎｄｐ １５ ５６１ ０ ３７５ ０ ０５７ ０ ０００ ０ ８００

ＳＯＥ １５ ５６１ ０ ３１９ ０ ４５６ ０ ０００ １ ０００

ＴｏｂＱ １５ ５６１ ２ ２３４ ２ １５１ ０ ０４８ ４２ ３９３

Ｇｅｎｄｅｒ １５ ５６１ ０ ９２３ ０ ２６６ ０ ０００ １ ０００

表 ４ 相关系数

１ ２ ３ ４ ５ ６ ７ ８ ９ １０ １１ １２

１ ＳＣ １　 　

２ Ｃｅｏｏｐｅｎ ０ ０８２ａ １　 　

３ Ｌａｇ ０ ０７４ａ ０ ０２１ｂ １　 　

４ Ｃｅｏｐｏｗｅｒ －０ ０７１ａ －０ １４６ａ －０ ０４１ａ １　 　

５ Ｆｓｉｚｅ ０ ０００ －０ ０６３ａ －０ ０２８ａ －０ １２２ａ １　 　

６ Ｆｌｉｆｅ ０ ０３９ａ －０ １０５ａ ０ ０１９ｂ －０ ０９８ａ ０ ２００ａ １　 　

７ Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ －０ ０１１ －０ ０１８ｂ －０ ０１０ －０ ０６６ａ ０ ２６２ａ ０ ０２９ａ １　 　

８ Ｏｎｃｏｎ －０ ０２０ｂ ０ ０８３ａ －０ ０５４ａ －０ ０８７ａ ０ ０９７ａ －０ １６６ａ －０ ０３０ａ １　 　

９ Ｉｎｄｑ ０ ０２２ａ －０ ００７ ０ ００８ －０ ００８ ０ ０２４ａ －０ ００６ －０ ４７９ａ ０ ０７１ａ １　 　

１０ ＳＯＥ －０ ０１７ｂ －０ ０２６ａ ０ ０１１ －０ ２０６ａ ０ ３６９ａ ０ １６８ａ ０ ２７２ａ ０ ０１８ｂ －０ ０２８ａ １　 　

１１ ＴｏｂＱ ０ ０７４ａ ０ ０６４ａ －０ ００５ ０ ０４５ａ －０ ４６０ａ －０ １０５ａ －０ １５８ａ －０ ０６９ａ ０ ０４８ａ －０ ２１１ａ １　 　

１２ Ｇｅｎｄｅｒ －０ ０１３ －０ ０２４ａ －０ ００４ ０ ０３７ａ ０ ０３７ａ －０ ０１１ ０ ０７４ａ －０ ０５７ａ －０ ０３９ａ ０ ０６２ａ －０ ０３１ａ １　 　

　 　 注： ａ 为 １％水平上显著， ｂ 为 ５％水平上显著， ｃ 为 １０％水平显著； 相关系数为双尾检验下的皮尔逊相关系数。
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（二） 回归分析与讨论

本文采用多元线性回归方法， 检验 ＣＥＯ 开放性

（Ｃｅｏｏｐｅｎ） 对企业战略变革 （ ＳＣ） 的影响以及绩效

期望落差 （Ｌａｇ） 和 ＣＥＯ 权力 （Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的调节作

用， 回归结果如表 ５ 所示。 模型 １ 考察控制变量和调

节变量对企业战略变革 （ＳＣ） 的影响。 模型 ２ 检验

ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 对企业战略变革 （ＳＣ） 的影

响， Ｆ 值是 ３５ １２， 在 １％的水平上显著， 表明该模

型是有效的， 可用来检验假设 Ｈ１。 模型 ３ 在模型 ２

的基础上， 引入 ＣＥＯ 开放性和绩效期望落差的交乘

项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ）， Ｆ 值是 ３５ ０４， 且在 １％的水平

上显著， 说明该模型是有效的， 用来检验假设 Ｈ２。
模型 ４ 在模型 ２ 的基础上引入 ＣＥＯ 开放性与 ＣＥＯ 权

力的交乘项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ）， Ｆ 值是 ３４ ３６， 并

且在 １％的水平上显著， 表明模型 ４ 是有效的， 用来

检验假设 Ｈ３。 模型 ５ 是全模型， 能发挥稳健性检验

的作用。

表 ５ 主效应及调节作用的回归结果

变量 模型 １ 模型 ２ 模型 ３ 模型 ４ 模型 ５

常数项
－０ ０２９∗∗∗

（－４ １９）
－０ ０３１∗∗∗

（－４ ４９）
－０ ０３２∗∗∗

（－４ ７３）
－０ ０３１∗∗∗

（－４ ５１）
－０ ０３３∗∗∗

（－４ ７５）

Ｃｅｏｏｐｅｎ
０ ００１∗∗∗

（６ ７７）
０ ００１∗∗∗

（６ ７７）
０ ００１∗∗∗

（６ ９３）
０ ００１∗∗∗

（６ ９２）

Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ
０ ０１２∗∗∗

（５ ４４）
０ ０１２∗∗∗

（５ ３９）

Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ
－０ ００１∗∗

（－２ ２５）
－０ ００１∗∗

（－２ １２）

Ｌａｇ
０ ０２３∗∗∗

（８ ６６）
０ ０２３∗∗∗

（８ ５５）
０ ０２６∗∗∗

（９ ５０）
０ ０２３∗∗∗

（８ ５５）
０ ０２６∗∗∗

（９ ４９）

Ｃｅｏｐｏｗｅｒ
－０ ０１０∗∗∗

（－７ ６９）
－０ ００９∗∗∗

（－６ ６０）
－０ ００８∗∗∗

（－６ ４８）
－０ ００９∗∗∗

（－６ ５６）
－０ ００８∗∗∗

（－６ ４３）

Ｆｓｉｚｅ
０ ００１∗∗

（２ １９）
０ ００１∗∗

（２ ３１）
０ ００１∗∗

（２ ３６）
０ ００１∗∗

（２ ２６）
０ ００１∗∗

（２ ３１）

Ｆｌｉｆｅ
０ ０００∗∗

（２ ３２）
０ ０００∗∗∗

（２ ６８）
０ ０００∗∗∗

（２ ７４）
０ ０００∗∗∗

（２ ６１）
０ ０００∗∗∗

（２ ６８）

Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ
－０ ０００
（－０ ３３）

－０ ０００
（－０ ２０）

－０ ０００
（－０ １８）

－０ ０００
（－０ ２０）

－０ ０００
（－０ １８）

Ｏｎｃｏｎ
－０ ００７∗∗∗

（－４ １８）
－０ ００８∗∗∗

（－４ ６１）
－０ ００８∗∗∗

（－４ ３６）
－０ ００８∗∗∗

（－４ ５０）
－０ ００８∗∗∗

（－４ ２６）

Ｉｎｄｐ
０ ０１７∗∗∗

（３ １７）
０ ０１８∗∗∗

（３ ２８）
０ ０１７∗∗∗

（３ ２８）
０ ０１８∗∗∗

（３ ２８）
０ ０１７∗∗∗

（３ ２７）

ＳＯＥ
－０ ００６∗∗∗

（－９ ２４）
－０ ００６∗∗∗

（－８ ９６）
－０ ００６∗∗∗

（－８ ９７）
－０ ００６∗∗∗

（－８ ８４）
－０ ００６∗∗∗

（－８ ８６）

ＴｏｂＱ
０ ００２∗∗∗

（１０ ７５）
０ ００２∗∗∗

（１０ ５５）
０ ００２∗∗∗

（１０ ５７）
０ ００２∗∗∗

（１０ ５７）
０ ００２∗∗∗

（１０ ５９）

Ｇｅｎｄｅｒ
０ ０００

（－０ ０８）
０ ０００

（－０ ０２）
０ ０００
（０ ００）

０ ０００
（０ ０２）

０ ０００
（０ ０３）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制 控制
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续前表

变量 模型 １ 模型 ２ 模型 ３ 模型 ４ 模型 ５

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１

Ｆ ３４ ７３∗∗∗ ３５ １２∗∗∗ ３５ ０４∗∗∗ ３４ ３６∗∗∗ ３４ ２８∗∗∗

Ａｄｊ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ ０７４ ０ ０７７ ０ ０７７ ０ ０７７ ０ ０７９

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗和∗分别表示 １％、 ５％和 １０％的显著性水平； 括号内数值为回归系数对应的 ｔ 值； 为缓解多重共线性的问题， 交叉项进行了去中

心化处理。 下同。

　 　 模型 ２ 显示， ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系

数为 ０ ００１（ｐ＜０ ０１）， 表明 ＣＥＯ 开放性与企业战略

变革呈显著的正相关关系， 因此假设 Ｈ１ 得到验证。
这说明 ＣＥＯ 开放性程度越高， 企业战略变革程度越

大。 具有开放性人格特质的 ＣＥＯ 具有强烈的好奇心，
善于接受新事物或外界信息， 偏好高管团队成员参与

企业战略决策， 也乐于接受董事会监督或高管团队的

战略变革提议， 这些都有助于企业战略变革的实施。
模型 ３ 显示， ＣＥＯ 开放性和绩效期望落差的交

乘项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ） 的系数是 ０ ０１２（ ｐ＜０ ０１）， 而

且 ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系数是 ０ ００１（ ｐ＜
０ ０１）， 表明绩效期望落差对 ＣＥＯ 开放性与企业战略

变革两者关系存在显著的正向调节作用， 即绩效期望

落差越大， ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的正向影响

越强， 因此假设 Ｈ２ 得到验证。 图 ２ 显示了绩效期望

落差调节作用的直观结果， 表明 ＣＥＯ 开放性对企业

战略变革程度的影响受到绩效期望落差的正向调节。
位居高管团队核心位置的 ＣＥＯ 由董事会聘任， 负责
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图 ２　 绩效期望落差的调节效应

企业经营管理和企业战略的制定与实施， 带领高管团

队为企业创造价值。 当企业绩效低于期望水平的程度

越高， 即绩效期望落差越大时， 开放性 ＣＥＯ 受到董

事会及利益相关者要求改善企业绩效的压力越大， 危

机感和自责心理越强烈， 更愿意领导高管团队进行战

略变革来改变企业绩效低于期望水平的不利局面。
模型 ４ 显示， ＣＥＯ 开放性与 ＣＥＯ 权力的交乘项

（Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的回归系数是－０ ００１（ｐ＜０ ０５），
而且 ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系数是 ０ ００１（ｐ＜
０ ０１）， 这表明 ＣＥＯ 权力对 ＣＥＯ 开放性与企业战略

变革关系具有显著的负向调节作用， 即说明 ＣＥＯ 权

力越大， ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的正向影响越

弱， 因此假设 Ｈ３ 得到验证。 图 ３ 展示了 ＣＥＯ 权力对

ＣＥＯ 开放性与企业战略变革两者关系负向调节的直

观结果。 ＣＥＯ 是企业战略决策的关键人员， 能通过

自身的权力对企业战略决策施加影响， 推动或阻碍企

业战略变革。 企业战略变革具有高风险性， ＣＥＯ 出

于维护自身的权力、 薪酬水平以及行业稳定性的考虑，

� P
CEO���

�
�
�
*
	
L

�0.016

�0.018

�0.020

�0.022

�0.024

�0.026

�CEO�� PCEO��

图 ３　 ＣＥＯ 权力的调节效应
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对推动企业战略变革持谨慎态度。 相对于权力较小的

ＣＥＯ， 权力大的 ＣＥＯ 为维护既有的权力和地位， 更

不愿意冒险推动企业战略变革。
模型 ５ 显示， ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系

数是 ０ ００１（ ｐ＜０ ０１）， ＣＥＯ 开放性和绩效期望落差

的交乘项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ） 的系数是 ０ ０１２（ｐ＜０ ０１），
ＣＥＯ 开放性与 ＣＥＯ 权力交乘项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ）
的回归系数是－０ ００１ （ ｐ＜０ ０５）， 再次表明 ＣＥＯ 开

放性正向影响企业战略变革， 绩效期望落差正向调节

两者关系， ＣＥＯ 权力则负向调节两者关系， 假设

Ｈ１、 Ｈ２ 和 Ｈ３ 同样得到验证。
（四） 稳健性检验

稳健性检验是对被解释变量企业战略变革 （ＳＣ）
采用不同的测量方法进行回归分析来检验结论的可靠

性。 由于中国 Ａ 股上市公司的广告成本和研发投入

没有详细报表， 通常利用销售费用和无形资产净值分

别代替广告成本和研发投入。 本文借鉴祝振铎等

（２０１８） ［４９］的研究， 在测量企业战略变革时， 剔除广

告成本和研发投入， 构成一个四维度的企业战略变革

程度的指标， 回归结果如表 ６ 所示。 模型 ７ 的 ＣＥＯ
开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系数是 ０ ００１（ ｐ ＜ ０ ０１），
表明 ＣＥＯ 开放性正向影响企业战略变革， 假设 Ｈ１ 得

以验证。 模型 ８ 的 ＣＥＯ 开放性和绩效期望落差交乘

项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ） 的系数是 ０ ００７（ ｐ＜０ ０１）， ＣＥＯ
开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回归系数是 ０ ００１（ ｐ ＜ ０ ０１），
说明绩效期望落差正向调节 ＣＥＯ 开放性对企业战略

变革的影响， 假设 Ｈ２ 得到验证。 模型 ９ 的 ＣＥＯ 开放

性与 ＣＥＯ 权力交乘项 （Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ） 的回归系

数是－０ ００２（ｐ＜０ ０５）， ＣＥＯ 开放性 （Ｃｅｏｏｐｅｎ） 的回

归系数是 ０ ００１ （ ｐ ＜ ０ ０１）， 表明 ＣＥＯ 权力会弱化

ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的正向影响， 假设 Ｈ３ 得

以验证。 模型 １０ 的回归结果也进一步证实上述结论。
综上所述， 结论是稳健的。

表 ６ 稳健性检验回归结果

变量 模型 ６ 模型 ７ 模型 ８ 模型 ９ 模型 １０

常数项
－０ ０６１∗∗∗

（－９ ０８）
－０ ０６３∗∗∗

（－９ ３２）
－０ ０６４∗∗∗

（－９ ４５）
－０ ０６３∗∗∗

（－９ ３４）
－０ ０６４∗∗∗

（－９ ４６）

Ｃｅｏｏｐｅｎ
０ ００１∗∗∗

（５ ３８）
０ ００１∗∗∗

（５ ３７）
０ ００１∗∗∗

（５ ５５）
０ ００１∗∗∗

（５ ５４）

Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｌａｇ
０ ００７∗∗∗

（３ ０２）
０ ００７∗∗∗

（２ ９７）

Ｃｅｏｏｐｅｎ×Ｃｅｏｐｏｗｅｒ
－０ ００２∗∗

（－２ ３３）
－０ ００１∗∗

（－２ ２６）

Ｌａｇ
０ ０１７∗∗∗

（６ ４６）
０ ０１７∗∗∗

（６ ３７）
０ ０１８∗∗∗

（６ ８６）
０ ０１７∗∗∗

（６ ３６）
０ ０１８∗∗∗

（６ ８４）

Ｃｅｏｐｏｗｅｒ
－０ ００８∗∗∗

（－６ ３５）
－０ ００７∗∗∗

（－５ ４８）
－０ ００７∗∗∗

（－５ ４１）
－０ ００７∗∗∗

（－５ ４４）
－０ ００７∗∗∗

（－５ ３７）

Ｆｓｉｚｅ
０ ００２∗∗∗

（６ ８１）
０ ００２∗∗∗

（６ ９１）
０ ００２∗∗∗

（６ ９３）
０ ００２∗∗∗

（６ ８５）
０ ００２∗∗∗

（６ ８８）

Ｆｌｉｆｅ
０ ０００
（１ ５６）

０ ０００∗

（１ ８４）
０ ０００∗

（１ ８８）
０ ０００∗

（１ ７７）
０ ０００∗

（１ ８１）

Ｂｏａｒｄｓｉｚｅ
０ ０００
（０ ３７）

０ ０００
（０ ４７）

０ ０００
（０ ４８）

０ ０００
（０ ４８）

０ ０００
（０ ４９）

Ｏｎｃｏｎ
－０ ００２
（－０ ８７）

－０ ００２
（－１ ２１）

－０ ００２
（－１ ０７）

－０ ００２
（－１ １０）

－０ ００２
（－０ ９７）
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续前表

变量 模型 ６ 模型 ７ 模型 ８ 模型 ９ 模型 １０

Ｉｎｄｐ
０ ０１７∗∗∗

（３ ３１）
０ ０１８∗∗∗

（３ ４０）
０ ０１８∗∗∗

（３ ３９）
０ ０１８∗∗∗

（３ ３９）
０ ０１８∗∗∗

（３ ３９）

ＳＯＥ
－０ ００５∗∗∗

（－７ ０８）
－０ ００５∗∗∗

（－６ ８６）
－０ ００５∗∗∗

（－６ ８６）
－０ ００４∗∗∗

（－６ ７４）
－０ ００４∗∗∗

（－６ ７４）

ＴｏｂＱ
０ ００１∗∗∗

（４ ０８）
０ ００１∗∗∗

（３ ９１）
０ ００１∗∗∗

（３ ９２）
０ ００１∗∗∗

（３ ９４）
０ ００１∗∗∗

（３ ９５）

Ｇｅｎｄｅｒ
０ ００１
（１ １１）

０ ００１
（１ １７）

０ ００１
（１ １８）

０ ００１
（１ ２０）

０ ００１
（１ ２１）

Ｙｅａｒ 控制 控制 控制 控制 控制

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１ １５ ５６１

Ｆ ４８ ３８∗∗∗ ４７ ９５∗∗∗ ４６ ９８∗∗∗ ４６ ８７∗∗∗ ４５ ９４∗∗∗

Ａｄｊ Ｒ⁃ｓｑｕａｒｅｄ ０ １０１ ０ １０３ ０ １０３ ０ １０３ ０ １０４

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于高阶梯队理论和特质激活理论， 构建了

ＣＥＯ 开放性、 绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力影响企业战

略变革的研究模型， 利用中国 Ａ 股上市公司的样本

进行了实证检验， 得到如下主要研究结论。
第一， ＣＥＯ 开放性是正向影响企业战略变革的

重要因素。 以往企业战略变革影响因素的研究文献，
过于强调企业内外部客观因素的影响， 没有足够重

视企业内部战略变革主体力量的作用， 缺乏针对

ＣＥＯ 开放性对企业战略变革影响机理的探究。 本研

究将 ＣＥＯ 开放性作为自变量， 检验其对企业战略变

革的直接影响， 证实 ＣＥＯ 开放性程度越高， 企业战

略变革的程度越大。 开放性的 ＣＥＯ 能够培育企业战

略变革的氛围和文化， 也能整合资源为企业战略变

革提供支持。
第二， 在 ＣＥＯ 开放性相同的前提下， 绩效期望

落差越大， 企业战略变革程度越大； 绩效期望落差越

小， 企业战略变革的程度越小。 本研究证实绩效期望

落差是影响 ＣＥＯ 开放性与企业战略变革关系的重要

组织情境因素。 绩效期望落差越大， 说明当前企业绩

效和预设的业绩水平相差越大， 开放性 ＣＥＯ 具有更

加强烈的危机感和自责心理， 更容易接受董事会或其

他利益相关者的质询和战略变革建议， 进而推动企业

战略变革以改变绩效不佳的局面。 本文从绩效期望落

差的角度， 考察了这一不利组织情境对 ＣＥＯ 开放性

的触发性作用， 发现了绩效期望落差是作用于 ＣＥＯ
开放性与企业战略变革关系的重要调节变量， 拓展了

特质激活理论的应用边界， 为企业选择合适的战略变

革时机提供了理论依据。
第三， 在 ＣＥＯ 开放性相同的前提下， ＣＥＯ 权力

越大， 企业战略变革程度越小； ＣＥＯ 权力越小， 企

业战略变革的程度越大。 本研究证实 ＣＥＯ 权力是影

响 ＣＥＯ 开放性与企业战略变革关系的重要组织情境

因素。 鉴于企业战略变革的高风险性和结果的高度

不确定性， 权力大的 ＣＥＯ 会更加注重维护自身的权

力与地位、 薪酬水平以及行业规范， 而不愿意推动

企业战略变革。 本文从 ＣＥＯ 权力的角度， 探讨了不

同 ＣＥＯ 权力情境下 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的

影响， 发现了 ＣＥＯ 权力是影响 ＣＥＯ 开放性与企业

战略变革关系的重要调节变量， 丰富了特质激活理

论的应用领域， 为董事会对 ＣＥＯ 权力的配置提供了

理论依据。
（二） 管理启示

笔者基于探讨 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革影响
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机理的研究结论， 得到如下主要管理启示。
第一， 开放性的人格特质可以作为企业董事会选

聘 ＣＥＯ 来推动战略变革的重要评价指标。 ＣＥＯ 是企

业高管团队的核心， 是企业实施战略变革的关键人

物。 企业战略变革的过程具有高风险性， 结果也具有

高度不确定性， 因此选择合适的 ＣＥＯ 来推动企业战

略变革直接关系到战略变革的成败。 当董事会选聘

ＣＥＯ 来推进企业战略变革时， 在评估候选人经营管

理能力的基础上， 可以将其开放性作为重要的人格特

质进行综合判断。
第二， 企业可根据绩效期望落差的大小来选择战

略变革的时机和程度。 战略变革涉及企业资源的重新

配置， 最终对企业绩效的影响甚大， 可能会遭到利益

相关者的反对甚至抵制， 因此企业实施战略变革需要

找到合适时机， 选择恰当的变革程度。 当绩效期望落

差较大时， 不失为一个比较合适的企业战略变革时

机。 当企业绩效远低于历史绩效水平或行业平均绩效

水平时， 即绩效期望落差较大时， ＣＥＯ 领导的高管

团队更容易说服董事会批准企业战略变革提议， 或者

是董事会会强烈要求 ＣＥＯ 为核心的高管团队进行企

业战略变革来改变业绩不佳的局面。 另外， 当绩效期

望落差比较大时， 渐进性的战略变革不足以改善企业

绩效， 需要企业推动更大幅度的战略变革来扭转不利

局面， 比如进入新的业务领域、 通过并购进入新市

场等。
第三， 如果企业需要进行战略变革时， 董事会应

该事先通过制度设计合理配置 ＣＥＯ 的权力。 ＣＥＯ 是

企业战略变革的决定性因素， 可以利用自身权力对企

业战略变革施加影响。 当企业需要进行战略变革扭转

不利局面或者寻求新的机会时， 拥有较大权力的

ＣＥＯ 会根据自身利益 （既得权力、 地位和高额薪酬）
的考虑， 可能会运用自身权力抵制战略变革或反对进

行大幅度的战略变革。 因此， 当企业需要进行战略变

革时， 董事会应该事先通过制度安排合理配置 ＣＥＯ
权力， 比如将董事长和 ＣＥＯ 职位分开设立， 或者加

强董事会对 ＣＥＯ 的监督， 强化董事会对企业战略变

革的控制， 抑或引进机构投资者等。
（三） 局限与展望

本研究力争在研究设计和实施过程中保持科学严

谨， 探究了 ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响机理，
未来研究可以从以下两个方面进行深化和拓展。 一是

未来研究可以优化企业战略变革的测量， 考虑企业战

略变革的较长时滞性， 在长期跨度的基础上探究

ＣＥＯ 开放性对企业战略变革的影响机理。 二是本研

究证实绩效期望落差和 ＣＥＯ 权力对 ＣＥＯ 开放性与企

业战略变革之间的关系发挥调节作用， 未来研究应继

续从组织情境或外部环境等因素的角度， 寻求影响

ＣＥＯ 开放性与企业战略变革关系的新的调节变量。
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互动路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与
意愿影响机理研究
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［摘　 要］ 互动路径对消费者虚拟企业社会责任 （Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｓｏｃｉａｌ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ， ＣＳＲ） 价值共创
参与意愿的影响受到其社会价值观的中介作用和品牌知名度的调节作用。 笔者基于价值共创理论， 首
先构建了一个互动路径作用于消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的研究模型， 在此基础上利用回归
分析和方差分析对采用实验研究法收集到的有效数据进行了统计分析， 实证检验了互动路径对消费者
虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的直接影响， 以及社会价值观的中介作用和品牌知名度的调节作用。 验
证结果证实： 互动路径 （结构路径 ｖｓ 体验路径） 正向影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿， 且
相较于结构路径， 体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响更强； 在高品牌知名度下，
体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响依旧大于结构路径， 但在低品牌知名度下， 结
构路径和体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响却不存在显著差异； 自我超越型社会
价值观和自我提升型社会价值观分别在体验路径和结构路径影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿
的过程中起中介作用。 本研究通过揭示互动路径影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的机理， 拓
展了价值共创领域关于消费者社会责任行为研究的边界， 为企业有效开展虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动提
供了理论依据。

［关键词］ 虚拟 ＣＳＲ 价值共创　 参与意愿　 互动路径　 社会价值观　 品牌知名度
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ｒｅｓｅａｒｃｈ ｏｆ ｃｏｎｓｕｍｅｒｓ ｓｏｃｉａｌ ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ ｂｅｈａｖｉｏｒ ｉｎ ｔｈｅ ｆｉｅｌｄ ｏｆ ｖａｌｕｅ ｃｏ⁃ｃｒｅａｔｉｏｎ， ａｎｄ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ
ｇｕｉｄａｎｃｅ ｆｏｒ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ ｔｏ ｃａｒｒｙ ｏｕｔ ｖｉｒｔｕａｌ ＣＳＲ ｖａｌｕｅ ｃｏ⁃ｃｒｅａｔｉｏｎ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅｌｙ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｖｉｒｔｕａｌ ＣＳＲ ｖａｌｕｅｃｏ⁃ｃｒｅａｔｉｏｎ 　 Ｐａｒｔｉｃｉｐａｔｉｏｎ ｗｉｌｌｉｎｇｎｅｓｓ 　 Ｉｎｔｅｒａｃｔｉｖｅ ｒｏｕｔｅ 　 Ｓｏｃｉａｌ ｖａｌｕｅ
Ｂｒａｎｄ ａｗａｒｅｎｅｓｓ
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一、 引言

企业社会责任 （ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｓｏｃｉａｌ Ｒｅｓｐｏｎｓｉｂｉｌｉｔｙ，
ＣＳＲ） 是指企业在创造利润的同时对社会问题所承担

的经济、 法律、 道德、 慈善责任 （Ｃａｒｒｏｌｌ， １９７９［１］ ）。
ＣＳＲ 能够积极影响消费者对企业声誉、 品牌价值等

无形资产的评价， 是企业获取竞争优势、 提升品牌影

响力的重要战略资源 （王清刚和徐欣宇， ２０１６［２］ ）。
传统的 ＣＳＲ 以企业为主导， 在企业履行 ＣＳＲ 的过程

中， 消费者是被动接受者。 社交媒体的蓬勃发展为企

业与消费者之间的互动提供了纽带， 引发了 ＣＳＲ 实

践从传统的企业单边主导模式向以消费者为中心的共

创模式演化 （Ｌｕｕ， ２０１９［３］ ）。 由此出现了消费者参

与式的企业社会责任活动 （例如： 蚂蚁森林）。 学术

界将上述现象概念化为虚拟 ＣＳＲ 价值共创 （Ｖｉｒｔｕａｌ
ＣＳＲ Ｖａｌｕｅ Ｃｏ⁃ｃｒｅａｔｉｏｎ）， 并将其定义为： 企业借助

社交媒体吸引和鼓励消费者共同参与企业的 ＣＳＲ 设

计和实施， 并就 ＣＳＲ 活动同消费者展开互动、 分享

以及合作等 （Ｋｏｒｓｃｈｕｎ 和 Ｄｕ， ２０１３［４］； Ｊｕｒｉｅｔｔｉ 等，
２０１７［５］； Ｏｋａｚａｋｉ 等， ２０２０［６］ ）。 虚拟 ＣＳＲ 价值共创

将更多的决策权让渡给消费者， 强调消费者主动以线

上为主、 线下为辅的方式同企业共同设计和实施 ＣＳＲ
活动 （骆紫薇等， ２０２１［７］）， 比传统的 ＣＳＲ 具有更强

的用 户 粘 度 和 实 施 精 度 （ 刘 小 平 和 邓 文 香，
２０１９［８］）。 更为重要的是， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创不受时

空限制， 兼具便捷性、 透明性、 社交性等特征， 极大

地扩大了参与者的规模以及 ＣＳＲ 的传播速度与范围，
受到了众多企业的青睐， 成为企业社会责任发展的一

大趋势 （刘小平和邓文香， ２０１９［８］）。
作为一场由企业和消费者共同完成的社会责任活

动， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创可以实现三方共赢： 就企业

而言， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创有助于增强消费者对企业

品牌的认可度， 提升企业绩效 （ Ｋｏｒｓｃｈｕｎ 和 Ｄｕ，
２０１３［４］； 刘小平和邓文香， ２０１９［８］ ）； 就消费者而

言， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创能够充分发挥消费者的主观

能动性， 满足其胜任感、 自主感和关联感等基本心理

需要 （樊帅等， ２０１９［９］）； 就社会而言， 虚拟 ＣＳＲ 价

值共创能够强化包括消费者、 企业在内的社会各界的

整体公益意识， 引发全社会对公益活动的宣传和支持

行为， 提升社会和谐共融， 增进民生福祉 （ Ｊｕｒｉｅｔｔｉ
等， ２０１７［５］； 焦娟妮和范钧， ２０１９［１０］ ）。 尽管虚拟

ＣＳＲ 价值共创有如此大的积极效应， 但实践中多数

企业仍面临着如何提升消费者参与意愿的难题 （刘
小平和邓文香， ２０１９［８］； 毛倩等， ２０２１［１１］ ）。 现有关

于虚拟 ＣＳＲ 价值共创的研究成果还局限于虚拟 ＣＳＲ
价值共创的概念、 内涵及其产生的积极结果等方面

（樊帅等， ２０１９［９］； 骆紫薇等， ２０２１［７］ ）， 缺乏对消

费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的深入探究以及作

为反映企业虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动内容特征之重要

载体的互动路径 （Ｃｈａｎ 和 Ｌｉ， ２０１０［１２］ ） 如何作用于

消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的探究。 鉴于此，
本研究基于价值共创理论， 从消费者心理角度探究互

动路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响

机理。

二、 文献综述与研究假设

（一） 互动路径与消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与

意愿

价值共创 （Ｖａｌｕｅ Ｃｏ⁃ｃｒｅａｔｉｏｎ） 是指企业与消费

者在持续、 动态的沟通合作过程中进行产品或服务的

传递来共同创造价值 （ Ｖａｒｇｏ 和 Ｌｕｓｃｈ， ２０１７［１３］ ）。
该理论认为， 企业同消费者之间的价值共创是在两者

的互动中产生的， 主要表现为企业通过与消费者沟通

和对话了解并满足消费者的价值需求； 消费者在同企

业的互动过程中对企业所从事的活动积极提供物质、
精神或知识支持， 成为价值共创者 （孙永波等，
２０１８［１４］； 叶笛和林伟沣， ２０２１［１５］ ）。 虚拟 ＣＳＲ 价值

共创是价值共创理论在 ＣＳＲ 领域的应用， 由 Ｋｏｒｓｃｈｕｎ
和 Ｄｕ （２０１３） ［４］ 首次提出， 他们认为企业要想扩大

ＣＳＲ 的活动效果， 就必须与消费者开展 ＣＳＲ 交流，
以使自身履行的 ＣＳＲ 活动与消费者的偏好更加吻合。
根据价值共创理论， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创是企业与消

费者就 ＣＳＲ 活动进行互动、 沟通与合作的过程 （樊
帅等， ２０１７［１６］）， 在此过程中， 消费者参与是 ＣＳＲ
价值被共同创造的基本前提 （Ｏｋａｚａｋｉ 和 Ｍｅｎｅｎｄｅｚ，
２０１７［１７］； 樊帅等， ２０１９［９］ ）。 虚拟 ＣＳＲ 价值共创活

动作为企业与消费者进行 ＣＳＲ 价值共创的桥梁， 其

所具有的内容特征是影响消费者参与虚拟 ＣＳＲ 价值

共创的重要因素， 决定了消费者是否以及如何参与虚

拟 ＣＳＲ 价值共创活动 （焦娟妮和范钧， ２０１９［１０］）。
互动路径反映了虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动的内容

特征， 包含结构路径和体验路径两种类型 （Ｃｈａｎ 和

Ｌｉ， ２０１０［１２］； Ｃｈｏｕ 和 Ｓａｗａｎｇ， ２０１５［１８］ ）。 其中， 结

构路径聚焦于信息搜索的便捷性、 信息更新的效率以
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及信息来源的可靠性等， 反映的是虚拟 ＣＳＲ 价值共

创活动内容的 功 能 或 实 用 性 特 征 （ Ｂｕｒｇｏｏｎ 等，
２００２［１９］）； 体验路径聚焦于消费者通过虚拟 ＣＳＲ 价

值共创活动同企业或其他消费者建立的社会情感联系

以及获取的愉悦体验， 反映的是虚拟 ＣＳＲ 价值共创

活动内容的享乐特征 （Ｃｈａｎ 和 Ｌｉ， ２０１０［１２］ ）。 根据

实用和享乐理论， 消费者存在实用需求和享乐需求两

种基本的心理需求。 就虚拟 ＣＳＲ 价值共创而言， 结

构路径通过为消费者提供高效、 有用、 丰富的信息资

源， 满足其实用需求； 体验路径通过社交化、 趣味

性、 生活化等游戏化元素设计将虚拟 ＣＳＲ 活动同消

费者的日常生活场景相结合， 为消费者提供情感和精

神享受， 满足其享乐需求。 也就是说， 两种类型互动

路径能够从不同方面优化消费者参与虚拟 ＣＳＲ 价值

共创的体验 （李震， ２０１９［２０］； 卜庆娟等， ２０１６［２１］ ），
进而提升消费者的参与意愿。 基于此， 本研究提出假

设 １：
Ｈ１： 互动路径正向影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共

创参与意愿。
利用社交媒体提供的信息控制与管理技术强化消

费者的 ＣＳＲ 信息分享与知识传播行为是结构路径设

计与实施的主要目的 （Ｂｕｒｇｏｏｎ 等， ２００２［１９］ ）。 结构

路径重在满足消费者借助社交媒体向他人传递自身想

法或理念以构建或维护自身良好公共形象的心理

（Ｋｒäｍｅｒ 和 Ｗｉｎｔｅｒ， ２００８［２２］ ）。 现实中， 该路径往往

通过激发消费者树立社会形象、 获取社会认可的外部

动机刺激其利用点赞、 评论、 分享等方式传播扩散虚

拟 ＣＳＲ 价值共创信息。 然而， 参与该种路径的虚拟

ＣＳＲ 价值共创活动虽然体现了消费者履行社会责任

的伦理美德， 但是信息的不对称性导致消费者难以对

信息的真实性做出准确判断， 致使消费者容易对信源

的可靠性产生怀疑。 且虚拟 ＣＳＲ 价值共创信息的传

播扩散行为本身带有动员、 呼吁捐赠之意， 容易引起

他人反感， 对负面结果的预期会引发消费者的焦虑体

验 （Ｗｅｅｋｓ 等， ２００９［２３］； 焦媛媛等， ２０２０［２４］ ）。 基

于印象管理理论， 消费者倾向于根据对他人反应的预

期或推测进行行为决策， 以在虚拟空间中树立良好的

自我形象 （ Ｒａｎｚｉｎｉ 和 Ｈｏｅｋ， ２０１７［２５］； 焦媛媛等，
２０２０［２４］）。 为了尽可能避免消极结果， 在参与虚拟

ＣＳＲ 价值共创活动之前， 消费者会权衡该行为给自

身带来的预期结果， 只有当参与结果带来的预期收益

大于预期成本时其才愿意参与此类活动。 与结构路径

不同， 体验路径将游戏化元素融入虚拟 ＣＳＲ 价值共

创中， 巧妙地利用虚拟游戏当中外在的美学设计

（例如： 虚拟场景） 和内在的任务机制 （例如： 排行

榜） 为消费者带来愉悦的感官体验和良好的社会交

互体验 （朱永明和黄嘉鑫， ２０２１［２６］ ）， 强化了社会

责任与消费者享乐需求之间的关联性， 激发了消费

者参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创的内在动机。 此外， 体验

路径需要消费者持续投入认知和情感资源， 更容易

激发消费者的心理所有权感知， 增强其对虚拟 ＣＳＲ
价值共创活动的认知和情感承诺 （樊帅等， ２０１７［１６］；
骆紫薇等， ２０２１［７］）。 价值共创的本质是创造用户体

验 （Ｐｒａｈａｌａｄ 和 Ｒａｍａｓｗａｍｙ， ２０１０［２７］； Ｂａｒｔｉｋｏｗｓｋｉ 和
Ｗａｌｓｈ， ２０１１［２８］； Ｓｈａｒｍａ 等， ２０１４［２９］； 王满 四 等，
２０２１［３０］）， 在参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创过程中， 消费

者不仅期望从中获取基本的功能性价值， 而且期望从

中获取社会价值和享乐价值等高附加价值。 相较于结

构路径， 体验路径能够为消费者带来更高层次的体

验， 满足消费者更多的价值需求。 基于此， 本研究提

出假设 ２：
Ｈ２： 相较于结构路径， 体验路径对消费者虚拟

ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响更强。
（二） 社会价值观的中介作用

对于企业实施的虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动， 有的

消费者会持积极态度， 有的消费者则不然。 也就是

说， 并不是所有消费者都对企业的虚拟 ＣＳＲ 价值共

创活动感知到相同的价值。 消费者对企业虚拟 ＣＳＲ
价值共创活动的价值感知和态度受到社会价值观的影

响， 且不同社会价值观会引发其产生差异化的行为

（Ｅｇｒｉ， ２０００［３１］）。 根据 Ｓｃｈｗａｒｔｚ （１９９４） ［３２］ 的社会价

值理论， 消费者存在普世主义、 仁善、 保守、 传统、
安全的自我超越型社会价值观， 以及权力、 关注自

我、 成就、 享乐、 刺激的自我提升型社会价值观。 前

者强调消费者对他人或社会利益的关注， 后者则强调

消费者对自身利益的关注。 作为消费者个性心理结构

的核心因素， 社会价值观引导个体完成对自我概念的

构建， 促使个体按照特定类型人的行为方式行事， 如

果某种行为与该种自我概念存在冲突就会引发个体强

烈的认知失调 （王琳琳等， ２０１７［３３］）。 两种不同类型

的社会价值观反映了消费者对自我、 他人和社会的不

同关注程度， 会直接影响他们对企业社会责任行为的

认知和态度， 进而影响其对 ＣＳＲ 活动的认知和态度

（田敏等， ２０２０［３４］ ）。 具体而言， 自我超越型社会价
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值观驱动消费者关注贫困、 疾病、 环境等问题的解

决， 激发其以提升他人福祉、 满足社会需求为使命积

极支持企业的虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动 （Ｂａｒｇｓｔｅｄ 等，
２０１３［３５］）； 自我提升型社会价值观驱动消费者关注自

我成就和个人需要的满足， 激发其以寻求积极的社会

认同、 避免消极自我概念的构建为目标主动支持企业

的虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动 （Ｈｉｄｅｇ 和 Ｆｅｒｒｉｓ， ２０１４［３６］ ）。
然而， 正如组织中经常表现出利他行为的员工也会有

自我提升的个人需求一样， 消费者会同时持有自我超

越和自我提升两种社会价值观 （崔明明等， ２０１８［３７］ ），
激活其不同类型的社会价值观， 会引发其差异化的行

为意愿或行为 （Ｓｃｈｗａｒｔｚ， ２００５［３８］）。
就虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动而言， 不同互动路径

的侧重点存在差异， 致使消费者社会价值观被激活的

类型也不同。 体验路径强调将消费者的日常娱乐消

遣、 社交等行为转化为给他人或社会带来积极效益的

公益资源， 该理念与自我超越型社会价值观的仁善、
帮助他人等内容相一致， 因此更容易激活消费者的自

我超越型社会价值观， 驱动消费者为提升他人或社会

利益而积极参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动。 结构路径

聚焦于通过刺激消费者树立个人良好的社会形象、 获

取他人对自身的认可等心理呼吁消费者积极传播虚拟

ＣＳＲ 价值共创信息， 该理念与自我提升型社会价值

观的关注自我和社会地位等内容相一致， 因此更容易

激活消费者的自我提升型社会价值观， 驱动消费者为

提升个人利益而积极参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动。
基于此， 本研究提出假设 ３ 和假设 ４：

Ｈ３： 自我超越型社会价值观在体验路径对消费者

虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响中起到了中介作用。
Ｈ４： 自我提升型社会价值观在结构路径对消费者

虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响中起到了中介作用。
（三） 品牌知名度的调节作用

品牌知名度是不同情境下品牌被消费者辨认和回

忆的强度与范围， 是消费者进行品牌分类的关键变量

（王海忠等， ２００６［３９］）。 钟帅等 （２０２１）［４０］、 Ｐａｐａｓｏｌｏｍｏｕ
和 Ｋｉｔｃｈｅｎ （２０１１） ［４１］、 Ｍｅｌｅｒｏ 和 Ｍｏｎｔａｎｅｒ （２０１６） ［４２］

的研究均发现， 企业的 ＣＳＲ 行为同品牌知名度之间

存在相互作用。 具体而言， 一方面， ＣＳＲ 行为能够

引发消费者对企业利他品质的联想， 增强消费者的品

牌情感， 提升企业的品牌知名度 （ Ｐａｐａｓｏｌｏｍｏｕ 和

Ｋｉｔｃｈｅｎ， ２０１１［４１］）； 另一方面， 品牌知名度作为消费

者辨别产品或服务可靠性的潜在标准， 会影响消费者

对企业 ＣＳＲ 行为动机的理解， 进而影响其对 ＣＳＲ 行

为的响应 （Ｈａｍｂｙ 和 Ｂｒｉｎｂｅｒｇ， ２０１８［４３］ ）。 商业实践

中， 企业主要给消费者带来了 “功能” 和 “体验”
两种基本利益， 根据实用利益优先的原则， 消费者首

先关注企业给自身带来的功能利益， 其次是体验利益

（Ｃｈｉｔｔｕｒｉ 等， ２００７［４４］）。 也就是说， 虚拟 ＣＳＲ 价值共

创活动引发消费者响应是以消费者最为关心的功能利

益为基础的。 对于高知名度品牌企业， 消费者对其产

品、 服务、 企业文化、 经营理念等信息了解得较多，
且对这些企业提供的产品或服务事先已经形成了认同

和态度， 故而企业产品或服务能够很好地满足消费者

的功能需求 （钟帅等， ２０２１［４０］）。 因此， 相较于功能

利益， 强调企业 “社会公德” 的虚拟 ＣＳＲ 价值共创

活动如果能给消费者带来愉悦体验， 则更容易引发消

费者的积极响应。 对于低知名度品牌企业， 消费者对

其产品、 服务等的认知不丰富， 此时消费者更加关注

企业能否满足自身的功能利益。 企业往往需要通过

ＣＳＲ 活动展示其在产品或服务方面的专业能力， 以

增强消费者关于 ＣＳＲ 与企业能力之间的联想， 促使

消费者以观念的形式在头脑中对企业能力形成相对稳

定的认知 （刘凤军和李辉， ２０１４［４５］ ）。 在此情形下，
相较于体验利益， 强调企业 “社会公德” 的虚拟

ＣＳＲ 价值共创活动如果能给消费者带来实用的功能

利益， 则更容易引发消费者的积极响应。 基于此， 本

研究提出假设 ５：
Ｈ５： 品牌知名度在互动路径对消费者虚拟 ＣＳＲ

价值共创参与意愿的作用过程中起到了调节作用。
Ｈ５ａ： 相较于低品牌知名度， 高品牌知名度下体验

路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响更强。
Ｈ５ｂ： 相较于高品牌知名度， 低品牌知名度下结构

路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响更强。
综合以上分析， 本研究构建出互动路径影响消费

者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿机理的研究模型， 如

图 １ 所示。
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图 １　 研究模型
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三、 实验设计与假设检验

本研究运用两个实验探究互动路径对消费者虚拟

ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响机理。 实验一旨在探

讨互动路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的

影响， 以及自我提升和自我超越两种类型社会价值观

在上述影响路径中的中介作用， 即验证假设 Ｈ１～Ｈ４。
实验二旨在考察品牌知名度在互动路径作用于消费者

虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿过程中的调节作用， 即

验证假设 Ｈ５。
（一） 实验一

１ 实验设计与数据收集。
实验一采用单因素 （互动路径： 结构路径 ｖｓ 体

验路径） 组间实验设计， 因变量为虚拟 ＣＳＲ 价值共

创参与意愿。 基于实践中虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动的

内容属性， 参考刘小平和邓文香 （２０１９） ［４６］ 的研究，
笔者设计了结构路径和体验路径两种虚拟 ＣＳＲ 价值

共创活动。 为避免被试对企业的熟悉程度及认知偏好

影响实验结果， 实验中采用虚拟的企业名称。 实验一

共邀请辽宁省某高校 １８３ 名本科生和研究生参与， 所

有被试被随机分配到两个实验情境中。 在实验过程

中， 首先请被试阅读虚拟 ＣＳＲ 价值共创的刺激材料，
并完成关于不同类型互动路径的操控检验题项。 其次

请被试回答结构路径、 体验路径、 社会价值观以及虚

拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿测试题项。 参照 Ｃｈａｎ 和 Ｌｉ
（２０１０） ［１２］的研究成果， 采用 “此类公益活动提供了

丰富的公益救助信息” 等 ３ 个题项以及 “此类公益

活动给我带来了很多乐趣” 等 ４ 个题项分别测量结

构路径和体验路径。 因 Ｓｃｈｗａｒｔｚ （１９９４） ［３２］ 的社会价

值观测量量表题项较多且部分题项与本研究无关， 参

照 Ｖａｎ ｄｅｒ Ｗｅｒｆｆ 等 （２０１４） ［４７］ 以及吴正祥和郭婷婷

（２０２０） ［４８］的研究， 分别选取 “关爱他人” 等 ５ 个题

项测试被试的自我超越型社会价值观， “保持公众形

象” 等 ５ 个题项测试被试的自我提升型社会价值观。
为了避免社会赞许性偏差和被试猜到实验真实目的，
加入 “礼貌、 健康、 创新” ３ 个与社会价值观无关的

中 性 词， 且 题 项 顺 序 随 机。 参 照 左 文 明 等

（２０２０） ［４９］、 Ｙｉ 和 Ｇｏｎｇ （２０１３） ［５０］的研究成果， 利用

“我愿意向亲朋好友推荐该公益活动” 等 ３ 个题项测

试被试的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿。 所有测试题

项均采用李克特七级量表 （１ ＝非常不同意， ７ ＝非常

同意） 进行测量。 最后， 请被试填写自己的年龄、
性别两个基本统计信息题项， 并赠送每位被试一袋

考试专用文具用品表示感谢。 实验一共收集有效问

卷 １７２ 份， 其中男性 ８２ 人， 占比 ４７ ６７％， 平均年龄

为 ２１ ８６ 岁。
２ 信效度分析与操控检验。
首先， 对问卷测量量表进行信度和效度分析， 结

果显示： 结构路径、 体验路径、 自我超越型社会价值

观、 自我提升型社会价值观以及虚拟 ＣＳＲ 价值共创

参与意愿 ５ 个变量的 Ｃｒｏｎｂａｃｈｓ α 值均大于 ０ ７００，
整个测量量表的 ＫＭＯ 值为 ０ ７４８， 大于 ０ ７００， 说明

测量量表的信度良好； 因子分析结果表明， 各个变量

测试题项的因子载荷值均大于 ０ ７００， 且各个变量的

组合信度 （ＣＲ 值） 均大于 ０ ７５０， 平均方差抽取量

（ＡＶＥ 值） 大于 ０ ５００， 说明量表具有良好的效度，
具体分析结果如表 １ 所示。 其次， 对实验刺激材料进

行操控检验。 独立样本 ｔ 检验显示， 体验路径组的体

验路径属性感知显著高于结构路径 （Ｍ体验 ＝ ５ ０９５，
Ｍ结构 ＝ ４ ２１６， ｔ（１７０） ＝ ６ ６９２， ｐ ＝ ０ ０００）； 同时，
结构路径组的结构路径属性感知显著高于体验路径

（Ｍ体验 ＝ ４ ２７４， Ｍ结构 ＝ ５ ０５７， ｔ（１７０） ＝ ５ １１２， ｐ ＝
０ ０００）。 这说明实验刺激材料操控成功。

表 １ 测量量表的信效度分析结果

变量名称 题项 因子载荷 Ｃｒｏｎｂａｃｈｓ α 值 ＣＲ 值 ＡＶＥ 值

结构路径

ＳＢＦ１ ０ ９２１

ＳＢＦ２ ０ ８３４

ＳＢＦ３ ０ ８０９

０ ９２１ ０ ８９１ ０ ７３３

体验路径

ＥＢＦ１ ０ ８５４

ＥＢＦ２ ０ ８５６

ＥＢＦ３ ０ ８６１

ＥＢＦ４ ０ ８７９

０ ８８９ ０ ９２１ ０ ７４４

３２１
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续前表

变量名称 题项 因子载荷 Ｃｒｏｎｂａｃｈｓ α 值 ＣＲ 值 ＡＶＥ 值

自我超越型社会价值观

ＳＴＶ１ ０ ７２５

ＳＴＶ２ ０ ７５４

ＳＴＶ３ ０ ７４１

ＳＴＶ４ ０ ７５０

ＳＴＶ５ ０ ７３９

０ ８０１ ０ ８６０ ０ ５５０

自我提升型社会价值观

ＳＥＶ１ ０ ７１３

ＳＥＶ２ ０ ７５２

ＳＥＶ３ ０ ７８８

ＳＥＶ４ ０ ７２４

ＳＥＶ５ ０ ７４８

０ ７８１ ０ ８６２ ０ ５５６

虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿

ＩＮＴ１ ０ ８４１

ＩＮＴ２ ０ ８３９

ＩＮＴ３ ０ ８９４

０ ８４２ ０ ８９４ ０ ７３７

　 　 ３ 假设检验。
首先， 采用回归分析和单因素方差分析检验互动

路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响。
回归分析结果表明， 结构路径 （ β ＝ ０ １８４， ｐ ＝
０ ０３９） 和体验路径 （β ＝ ０ ２６７， ｐ ＝ ０ ０１４） 均显著

提升了消费者的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿。 假设

Ｈ１ 得到数据支持。 单因素方差分析结果表明， 相较

于结构路径 （Ｍ结构 ＝ ４ ６９３）， 体验路径 （Ｍ体验 ＝
４ ９５２） 对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响

更强 （Ｆ（１， １７０） ＝ ５ ４０９， ｐ ＝ ０ ０２１）。 假设 Ｈ２ 得

到数据支持。
其次， 分别运用单因素方差分析检验不同类型互

动路径对消费者自我超越型社会价值观和自我提升型

社会价值观的差异影响。 结果表明， 体验路径对自我

超越型社会价值观的刺激作用显著高于结构路径

（Ｍ体验 ＝ ５ １１４， Ｍ结构 ＝ ４ ８５９， Ｆ（１， １７０） ＝ ９ ６６４，
ｐ＝ ０ ００２）； 且结构路径对自我提升型社会价值观的

刺激作用显著高于体验路径 （Ｍ体验 ＝ ４ ７００， Ｍ结构 ＝
４ ９２５， Ｆ（１， １７０） ＝ ６ ４５９， ｐ ＝ ０ ０１２）。 这说明不

同类型互动路径对消费者两种类型社会价值观的唤起

作用存在差异。
最后， 参照 Ｚｈａｏ 等 （２０１０） ［５１］ 提出的中介效应

检验方法， 采用 Ｈａｙｅｓ （２０１３） ［５２］ 提出的中介效应检

验模型 ４， 分别对自我超越和自我提升两种类型社会

价值观的中介效应进行 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ 检验， 样本量选择

５ ０００， 置信区间选择 ９５％， 结果如图 ２ 和图 ３ 所示。

结果表明， 自我超越型社会价值观在体验路径对消费

者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿作用过程中起到了中介

作用， 效应大小为 ０ ０５２ ８， ９５％的置信区间 ［０ ００５ ５，
０ １３５ ７］ 不包含 ０。 假设Ｈ３ 得到数据支持。 此外， 自

我提升型社会价值观在结构路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价

值共创参与意愿作用过程中起到了中介作用， 效应大

小为－０ ０５３ １， ９５％的置信区间 ［－０ １３１ ５， －０ ００８
２］ 不包含 ０。 假设 Ｈ４ 得到数据支持。
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图 ２　 自我超越型社会价值观的中介效应模型
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图 ３　 自我提升型社会价值观的中介效应模型
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实验一的研究结果表明， 互动路径能够显著提升

消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿， 且体验路径对

消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的提升作用显著

高于结构路径。 此外， 两种类型互动路径引发了消费

者差异化的社会价值观， 进而影响其参与意愿。 具体

而言， 体验路径对消费者自我超越型社会价值观的刺

激作用更强， 自我超越型社会价值观在体验路径作用

于消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿过程中起到了

中介作用； 结构路径对消费者自我提升型社会价值观

的刺激作用更强， 自我提升型社会价值观在结构路径

作用于消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿过程中起

到了中介作用。 为了考察实践中普遍存在的品牌知名

度是否会影响互动路径与消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创

参与意愿之间的关系， 本研究进一步运用实验二进行

深入探究。
（二） 实验二

１ 实验设计与数据收集。
实验二在检验互动路径影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价

值共创参与意愿主效应研究结果稳健性的基础上， 进

一步探究了品牌知名度对互动路径与消费者虚拟 ＣＳＲ
价值共创参与意愿之间关系的调节作用。 实验二采用

２ （互动路径： 结构路径 ｖｓ 体验路径） ×２（品牌知名

度： 高 ｖｓ 低） 的组间实验设计， 因变量为虚拟 ＣＳＲ
价值共创参与意愿。 实验二共邀请辽宁省某高校 ２６４
名本科生和研究生参与， 所有被试被随机分配到四个

实验情境中。 实验二刺激材料中的虚拟 ＣＳＲ 价值共

创活动与实验一相同。 同时， 参照钟帅等 （２０２１） ［４０］

的研究设计， 对企业的品牌知名度进行操控。 高品牌

知名度情境下， 刺激材料为 “Ａ 品牌企业是一家综

合性网络零售商， 其在全球建立了销售网络， 注册用

户超过 ５ 亿。 《中国最具潜力企业》 评选结果显示，
该品牌企业排名位居第二”。 低品牌知名度情境下，
刺激材料为 “Ａ 品牌企业是一家综合性网络零售商，
其在东北地区建立了销售网络， 注册用户１ ０００ 万。
《中国最具潜力企业》 评选结果显示， 该品牌企业发

展潜力较大”。 利用 “您认为 Ａ 企业的品牌知名度如

何？” （１＝非常低， ７＝非常高） 对品牌知名度进行测

量。 实验过程同实验一相似， 首先要求被试仔细阅读

实验材料并回答操控检验题项； 其次要求被试回答虚

拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿测试题项； 最后请被试回

答性别、 年龄两个基本统计信息题项， 并赠送每位被

试一袋考试专用文具用品表示感谢。 实验二共收集有

效问卷 ２３９ 份， 其中男性 １１１ 人， 占比 ４６ ４４％， 平

均年龄为 ２１ ５７ 岁。
２ 信度分析与操控检验。
首先， 对虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿测量量表

进行信度分析。 结果表明， 虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与

意愿的 Ｃｒｏｎｂａｃｈｓ α 值为 ０ ８８４， 大于 ０ ７００， 说明测

量量表的信度良好。 其次， 运用独立样本 ｔ 检验的方

法对品牌知名度进行操控检验。 结果表明， 高品牌知

名度情境下被试对品牌知名度的评价显著高于低品牌

知名度 （Ｍ高 ＝ ４ ８２２， Ｍ低 ＝ ３ ２２３， ｔ（２３７） ＝ １２ ８７８，
ｐ＝ ０ ０００）。 说明实验刺激材料操控成功。

３ 假设检验。
以互动路径、 品牌知名度为自变量， 虚拟 ＣＳＲ

价值共创参与意愿为因变量进行双因素方差分析。 结

果显示， 互动路径的主效应显著， 相较于结构路径，
体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影

响更强 （Ｍ结构 ＝ ４ ６８６， Ｍ体验 ＝ ５ ０６４， Ｆ（１， ２３５） ＝
１５ ６４０， ｐ＝ ０ ０００）， 重复验证了假设 Ｈ２。 品牌知名

度的主效应显著， 品牌知名度越高， 消费者的虚拟

ＣＳＲ 价值共创参与意愿越强 （Ｍ低 ＝ ４ ６５８， Ｍ高 ＝
５ ０９６， Ｆ（１， ２３５） ＝ ２０ ５６６， ｐ＝ ０ ０００）。 互动路径

与品牌知名度的交互效应显著 （Ｆ（１， ２３５）＝ ５ ３８０，
ｐ＝ ０ ０２１）。 进一步的简单效应检验结果显示， 高品

牌知名度下， 相较于结构路径， 体验路径对消费者虚

拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响更强 （Ｍ结构 ＝
４ ７９４， Ｍ体验 ＝ ５ ４０８， Ｆ （ １， ２３６ ） ＝ １７ ５１， ｐ ＝
０ ０００）， 假设 Ｈ５ａ 得到数据支持。 低品牌知名度下，
结构路径与体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参

与意愿的影响不存在显著差异 （Ｍ结构 ＝ ４ ５７８， Ｍ体验 ＝
４ ７３８， Ｆ（１， ２３６） ＝ １ １９， ｐ＞０ ０５）， 假设 Ｈ５ｂ 没

有得到数据支持。 具体如图 ４ 所示。
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图 ４　 品牌知名度对互动路径与消费者虚拟 ＣＳＲ

价值共创参与意愿之间关系的调节作用
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实验二的数据分析结果表明， 互动路径对消费者

虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响会受到品牌知名

度的调节作用。 具体而言， 相较于低品牌知名度， 消

费者对于高品牌知名度企业的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参

与意愿更强。 同时， 高品牌知名度下， 体验路径对消

费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响显著高于结

构路径； 而低品牌知名度下， 体验路径和结构路径对

消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的影响不存在显著

差异。 结合实验一的数据分析结果， 本研究认为， 出

现这种现象的原因在于， 结构路径主要通过激发消费

者的自我提升型社会价值观影响其虚拟 ＣＳＲ 价值共创

参与意愿， 而自我提升型社会价值观聚焦于社会地位、
成就等与自我利益相关的因素， 大众对低品牌知名度

企业的认可程度低， 这导致低品牌知名度企业缺乏让

消费者从虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动中获取与自我提升型

社会价值观相匹配的刺激基础。 因此， 对于低品牌知

名度企业的虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动， 两种类型互动路

径对消费者参与意愿的影响不存在显著差异。

四、 研究结论与展望

（一） 研究结论

笔者基于价值共创理论， 运用实验研究法对所构

建的互动路径影响消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意

愿的研究模型进行了实证检验， 得出了以下主要研究

结论。
第一， 结构路径和体验路径两种类型互动路径均

有助于提升消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿， 但

二者对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的提升程

度存在差异。 具体而言， 与满足消费者功能需求的结

构路径相比， 带有社会化、 趣味性等体验元素的体验

路径能够满足消费者的社会需求、 情感需求、 享乐需

求， 更容易引发消费者的情感承诺和心理依恋， 对消

费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿的促进作用更强。
但是， 两种类型互动路径对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共

创参与意愿的作用效果会受到品牌知名度的边界影

响。 在高品牌知名度下， 体验路径对消费者虚拟 ＣＳＲ
价值共创参与意愿的促进作用显著高于结构路径。 在

低品牌知名度下， 因消费者尚未对企业形成基于能力

的信任和情感的认同， 对企业开展的虚拟 ＣＳＲ 价值

共创活动认可程度低， 两种类型互动路径对其虚拟

ＣＳＲ 价值共创参与意愿的促进作用不存在显著差异。
第二， 结构路径和体验路径两种类型互动路径可

以通过激活消费者差异化的社会价值观增强消费者虚

拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿。 具体而言， 关注自身社

会地位、 成就等以自我为中心的自我提升型社会价值

观更容易被结构路径激活， 此种类型社会价值观促使

消费者以寻求积极的社会认同、 避免消极自我概念的

构建为目标积极响应虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动； 强调

社会责任感、 仁善等以他人或社会为中心的自我超越

型社会价值观更容易被体验路径激活， 此种类型社会

价值观促使消费者以提升他人福祉、 满足社会需求为

使命积极响应虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动。 因此， 结构

路径和体验路径可以分别通过自我提升型社会价值观

和自我超越型社会价值观提升消费者的虚拟 ＣＳＲ 价

值共创参与意愿。
（二） 管理启示

我们从上述揭示互动路径如何影响消费者虚拟

ＣＳＲ 价值共创参与意愿机理的研究结论中， 可以得

到如下主要管理启示。
第一， 将趣味性、 社交化等体验元素融入企业虚

拟 ＣＳＲ 价值共创活动的设计和实施过程中。 消费者

参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创不仅期望从中获取功能性价

值， 还希望获得社会价值和享乐价值等高附加的体验

价值。 趣味性、 社交化元素更能引发消费者兴趣， 增

强消费者的情感承诺和心理依恋， 提升其主动参与虚

拟 ＣＳＲ 价值共创的意愿。 这一点对高品牌知名度企

业开展虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动尤为重要。 对于低品

牌知名度企业， 因消费者对企业产品或服务的熟悉度

和认可度均较低， 相较于高品牌知名度企业， 消费者

对其虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动的参与意愿也更低。 受

到 “劣势者效应” 的影响， 如果低品牌知名度企业

能够向消费者传递出在自身资源有限的情境下仍然关

注自身肩负的社会责任这一信息， 则能够引发消费者

对其产生较高的利他品质联想， 进而增强消费者参与

虚拟 ＣＳＲ 价值共创的意愿。
第二， 重视社会价值观对消费者虚拟 ＣＳＲ 价值

共创参与意愿的推动作用。 社会价值观虽然是看不

见、 摸不着的抽象概念， 但是会对消费者心理与行为

产生影响。 当互动路径与消费者的社会价值观相一致

时， 其能够显著提升消费者的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参

与意愿。 一方面， 社会价值观具有稳定性， 企业在开

展虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动时， 可以通过洞察特定目标

市场消费者所持有的主流社会价值观， 设计出与该种

社会价值观相一致的互动路径， 以此提升目标消费者
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的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿。 另一方面， 外部干预

策略能够激活消费者不同类型的社会价值观， 进而左

右他们参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动的意愿。 企业在实

施虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动时， 可以根据自身的互动路

径启动关注他人或社会利益 （个人利益） 的情境来激

发消费者的自我超越 （自我提升） 型社会价值观， 增

强消费者的虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿。
（三） 研究局限与展望

本研究为企业解决社交媒体情境下如何有效激励

消费者积极参与虚拟 ＣＳＲ 价值共创这一关键问题提

供了理论依据。 但是仍然存在一些研究局限： 其一，
本研究主要考察了现实中普遍存在的品牌知名度在互

动路径作用于消费者虚拟 ＣＳＲ 价值共创参与意愿过

程中的调节作用， 未来可以进一步探究其他变量， 例

如品牌类型对上述作用过程的边界影响。 其二， 随着

企业虚拟 ＣＳＲ 价值共创活动开展频率和种类的增加，
未来可深入研究影响消费者选择以及持续参与虚拟

ＣＳＲ 价值共创活动的因素。
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