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［摘　 要］ 教育公平的核心在于促进城乡、 区域、 校际、 群体之间的教育均衡化发展， 特别是义

务教育的均衡化发展直接关系到起点公平和机会公平， 对建设教育强国具有重要意义。 本文基于

２００１—２０２１ 年教育事业费支出数据， 利用典型事实、 泰尔指数及其分解和基尼系数刻画了我国义务

教育财政投入均衡化的发展变化。 研究发现， 各个教育阶段的教育均衡化程度均有明显提升， 免费义

务教育的均衡化程度最高， 而非免费的学前教育和普通高中教育的均衡化程度较低。 教育财政均衡化

程度与财力均衡化程度不一致， 省际教育财政投入的不平等程度仍然较高。 要进一步提高国家设定的

义务教育经费投入最低标准、 继续增强中央对义务教育的财政事权和支出责任、 尽快将免费义务教育

延伸至学前教育和高中教育阶段， 以提升义务教育均衡化水平， 实现教育基本公共服务均等化。
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一、 引言

党的二十大报告明确提出， “坚持以人民为中心

发展教育， 加快建设高质量教育体系， 发展素质教

育， 促进教育公平。 加快义务教育优质均衡发展和城

乡一体化， 优化区域教育资源配置。” ２０２３ 年 ５ 月 ２９
日， 中共中央政治局就建设教育强国第五次集体学习

时指出要 “缩小教育的城乡、 区域、 学校、 群体差

距， 努力让每个孩子都能享有公平而有质量的教育，
更好满足群众对 ‘上好学’ 的需要”。 教育是改善民

生、 缩小收入差距、 实现阶层流动和社会公平正义的

重要手段和途径。 教育公平是教育作为一项公共物品

或准公共物品的本质特征， 是社会公平的重要基础，
也是人们普遍认同的价值取向。 教育公平的核心在于

促进城乡、 区域、 学校、 群体之间的均衡化发展， 特

别是义务教育的均衡化发展直接关系到起点公平和机

会公平。 实现义务教育均衡化发展的关键在于财政投

入， 均衡的财政投入既是实现教育公平的基本保障，
也是实现教育均衡化发展的突出标志， 所以， 均衡的

教育财政投入对建设教育强国具有重要的促进作用，
具有基础性的重要意义。 财政负有实现教育服务均等

化的兜底之责 （贾康， ２００６［１］ ）。 在转移支付的财力

均衡化效应进入相对稳定阶段的背景下 （郝春虹等，
２０２１［２］）， 教育财政均衡化程度如何变化有待进一步

考察。
十八大以来， 在党中央加快教育现代化、 建设教

育强国的重大决策部署下， 新时代的教育事业取得了

历史性成就， 发生了格局性变化。 我国目前的教育强

国指数位居全球第 ２３ 位， 比 ２０１２ 年上升 ２６ 位， 是

进步最快的国家。 ２１ 世纪以来， 我国基础教育发展

成果显著， 截至 “十三五” 末， 普惠性幼儿园覆盖

率达 ８４􀆰 ７％， 九年义务教育巩固率达 ９５􀆰 ２％， 大班

额基本消除， 高中教育毛入学率达 ９１􀆰 ２％， 步入普

及化发展阶段。 ２０２２ 年 １ 月 １０ 号， 国家发展改革委

等部门联合印发的 《 “十四五” 公共服务规划》 中，
明确九年义务教育巩固率到 ２０２５ 年要实现 ９６％的目

标， 各省份也均在本省份的 “十四五” 公共服务规

划中设置了不低于这一国家标准的目标值。 同时， 国

家对基础教育阶段的财政投入水平不断提高， 义务教

育生均教育事业费支出水平逐年提高 （见图 １）。 但

是从财政性义务教育支出占 ＧＤＰ 的比重来看， ２０２１
年我国为 ２􀆰 ０１％， 而 ２０１９ 年时 ＯＥＣＤ 国家均值为

２􀆰 ５％， 挪 威、 英 国、 美 国 和 法 国 分 别 为 ３􀆰 ２％、
２􀆰 ８％、 ２􀆰 ５％、 ２􀆰 ４％ （ＯＥＣＤ， ２０２０［３］ ）， 与这些发

达国家相比， 我国的义务教育财政投入水平有待进一

步提升。 此外， 随着经济社会的快速发展， 以及老龄

化和人口出生率的不断降低， 九年义务教育逐渐难以

满足经济高质量发展和人民群众的需要， 将义务教育

扩展至十二年或十五年的呼声日益高涨， 即将免费义

务教育向前扩展至幼儿园和向后扩展至高中， 覆盖整

个基础教育阶段， 但义务教育扩围进程进展缓慢， 这

也与发达国家有明显的差距。
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图 １　 全国基础教育各阶段生均一般公共预算

教育事业费支出水平图 （２００１—２０２１ 年）

基于教育基本公共服务均等化改革的要求， 国家

在义务教育阶段的财政投入机制上设置了全国统一的

国家基础标准， 中央财政和地方财政共同承担支出责

任， 并出于均衡地区间财力水平的目的， 中央财政对

财力水平较弱地区的分摊比例更高。 但是， 由于国家

基础标准较低， 地方政府往往根据自身经济发展水平

和财力状况进一步在国家基础标准之上制定出更高的

经费投入水平， 当然， 高出部分完全由地方政府承

担， 这就使得地方政府主要承担着教育财政支出的责

任 （刘文杰等， ２０２２［４］）。 因此， 各地区的实际教育

财政投入水平存在明显的差距， 例如， 根据教育部官

网数据显示， ２０２１ 年各省份普通小学和普通初中生

均一般公共预算公用经费最高为北京的 ９ ７９１􀆰 １８ 元、
１７ ７１７􀆰 ０４ 元， 最低为河南的 １ ７７８􀆰 ４ 元、 ２ ７２８􀆰 ９２
元， 二者相差 ５􀆰 ５ 倍、 ６􀆰 ５ 倍①。 此外， 从一般公共

４

① 从 ２０２１ 年普通小学和普通初中生均一般公共预算教育经费来看， 最高为北京的 ３５ ４７３􀆰 ５９ 元、 ６４ １２４􀆰 ４６ 元， 最低为河南的 ７ ０９９􀆰 １４ 元、
１０ ４３６􀆰 ７９元， 二者相差 ５ 倍、 ６􀆰 １ 倍， 虽然相对比值下降， 但是绝对差值明显更大。
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预算教育经费占一般公共预算支出的比重来看， 最高

为广东的 ２０􀆰 ７９％， 最低为黑龙江的 １１􀆰 ９％， 二者相

差了近 ９ 个百分点， 区域间差距十分显著。
本文基于 ２００１—２０２１ 年历年 《教育经费执行公

告》 数据， 利用泰尔指数及其分解和基尼系数方法

测度了我国义务教育均衡化程度及其变化。 研究发

现， 随着义务教育政策的不断完善和教育事业费支出

的不断增长， 我国义务教育呈现出越来越明显的均衡

化趋向， 但离高度均衡化仍有一定距离。 从各级教育

生均一般公共预算教育事业费支出水平的泰尔指数和

基尼系数来看， 幼儿园、 普通小学、 普通初中和普通

高中的均衡化程度均有明显提升， 普通小学的均衡化

程度最高， 其次是普通初中， 之后是普通高中， 幼儿

园的均衡化程度最低， 这也就意味着九年义务教育的

均衡化程度最高， 而还未实现免费教育的幼儿园和普

通高中的均衡化程度有待进一步提升， 说明国家应将

免费义务教育进一步扩围至幼儿园和高中阶段， 以更

好地实现基础教育均衡化发展。

二、 文献综述

瑞典教育学家托尔斯顿·胡森在其代表作 《社
会环境与学业成就》 ［５］ 中提出， 平等是教育的根本所

在 （詹克斯·科尔曼， １９６６［６］ ）， 特别是基础教育的

平等。 实现义务教育均衡发展是我国在全面普及义务

教育 后 提 出 的 一 项 重 大 战 略 部 署 （ 祁 占 勇 等，
２０１７［７］）。 义务教育均衡化的根本在于教育资源的均

衡享有， 其均衡化程度不仅影响当代人的生存权和发

展权， 还会影响代际公平 （严雅娜， ２０１６［８］ ）。 张万

朋和孙雪 （２０１０） ［９］ 认为基本教育公共服务均等化，
尤其是教育财政的均等化是义务教育均衡发展的首要

环节和必要前提， 而基本教育公共服务均等化的实现

是实现教育均衡发展的主要举措。
肖碧云 （２０１９） ［１０］通过对福建的研究发现， 财力

不足、 财力和事权不匹配以及不完善的财政转移支付

制度是影响教育基本公共服务均等化实现的三个重要

因素。 财政资源错配使资源更多地流向了发达地区，
而落后地区所享受的财政资源较少， 导致落后地区公

共服务基础设施更加落后， 城乡之间基本公共服务水

平差距不断拉大。 倪红日和张亮 （２０１２） ［１１］ 也认为，
基本公共服务非均等化的现状与政府对基本公共服务

支持力度的差异有关， 根本原因在于地方政府财政的

事权和财力不匹配。 严雅娜和谭建立 （２０１７） ［１２］通过

研究财政对基本公共服务均等化的影响发现， 与发达

地区相比， 欠发达地区转移支付水平和财政分权程度

的提高对基本公共服务水平的影响较弱。 詹国辉

（２０１７） ［１３］ 基于江苏省 １３ 市的面板数据的研究发现，
转移支付与区域间公共服务均等化显著正相关， 一般

性转移支付比专项转移支付的均等化效果更佳。 吉富

星和鲍曙光 （２０１９） ［１４］ 基于县级面板数据的研究发

现， 财政分权扩大了基本公共服务差距， 而转移支付

则起到一定的 “矫正” 作用， 但均等化效果不彰。
田志磊等 （２０１１） ［１５］也发现， 省内财政分权是导致城

乡义务教育公平不平等的最主要因素。 唐丽娜和王记

文 （２０１６） ［１６］ 利用 “中国教育追踪调查” ２０１３—
２０１４ 学年数据研究表明， 我国初中义务教育阶段的

基础公共教育服务均等化还未实现， 城乡之间、 地区

之间还存在较大差距， 户籍制度会影响均等化， 外县

户籍学生享受贫困生补助的机会明显少于本县户籍学

生。 孙德超 （２０１２） ［１７］基于现实观察指出， 城乡分割

的二元结构是影响地区和城乡义务教育不均衡发展的

重要因素。 汪凡等 （２０１９） ［１８］研究了中国基础教育公

共服务均等化的空间格局， 发现常住人口、 第三产业

比例、 建成区面积是基础教育公共服务均等化空间格

局差异的主要影响因素。 祁占勇等 （２０１７） ［７］ 的研究

发现， 影响我国西北地区义务教育均衡发展的因素主

要是自然环境恶劣， 义务教育政策的历史惯性长期

未得到彻底根除， 义务教育政策执行的监督与激励

机制不健全， 义务教育治理体系与治理能力现代化

水平不高。 推进义务教育均衡化的重要保障是增加

教育经费， 且财政资金应主要投向义务教育 （吴承

志， ２００６［１９］）， 还要落实各级政府的办学责任， 保证

对教育的投入， 建立农村和贫困落后地区基础教育经

费财政转移支付制度 （郭强， ２００７［２０］ ）。 肖碧云

（２０１９） ［１０］提出， 推进教育公共服务均等化要加大教

育财政投入力度， 合理划分省与市县政府的财权和事

权， 完善教育转移支付制度。

三、 义务教育制度的变迁

（一） 基础教育高度集中的政府提供时期 （１９４９—
１９８５ 年）

１９４９—１９６６ 年， 我国的基础教育建设开始起步。
１９４９ 年出台的 《中国人民政治协商会议共同纲领》 为

我国教育事业的建设明确了指导方针， 即在 “民族的、
科学的、 大众的文化教育” 总纲领和 “为工农兵服

５
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务， 为生产建设服务” 总方针的指导下， 政府恢复各

级各类学校， 并对旧学校实行接管和改造。 １９５１ 年年

末， 我国召开首次全国初等教育及师范会议， 会议系

统阐述了有关初等教育普及发展的相关理念， 将平均

８０％的适龄儿童依法享有受教育权利和五年内计划培

养百万小学教师以及加速初等教育的普及作为重要工

作目标。 这为后续教育事业的发展奠定了基础。 紧接

着 １９５３ 年发布的 《关于文化教育工作的报告》， 将中

学教育和高级师范教育的强化实施提上日程、 摆在重

点。 １９５６ 年出台的 《１９５６ 年到 １９６７ 年全国农业发展

纲要 （草案） 》 指出要在 １２ 年内基本扫除青壮年文

盲， 根据各地实际情况， 在 ７ 年或 １２ 年内普及小学教

育。 此后， 受政治因素的影响， 教育建设也采取了冒

进思路， 各级各类教育学校数量急速膨胀。 为了缓解

急速建设形成的教育质量参差不齐的问题， 教育部于

１９６２ 年和 １９６３ 年接连出台新的发展方案， 将建设重点

中小学重新摆在重要位置。 １９６６ 至 １９７６ 的十年间， 教

育发展基本陷入瘫痪。 １９７１ 年出台的 《全国教育工作

会议纪要》 中明确提出要全面实施小学初等教育五年

制， 在条件允许的情况下部分地区可普及七年教育。
在这一政策的推动下， 我国农村的教育整体向好， 初

等教育规模仍在进一步扩大， 城乡教育差距有逐步减

小的趋势， 但从教育质量看， 仅仅是实现了形式上的

教育均衡化。 １９７８ 年 １ 月， 教育部发布了 《关于办好

一批重点中小学试行方案》， 对全国中小学办学目标、
发展模式及方案做出一系列规定， 同时加附 ２０ 所已有

重点中小学校名单， 作为办学指南和重心所在。 １９８２
年颁布的 《中华人民共和国宪法修改草案》 中的第 １９
条规定 “国家举办各种学校， 普及初等义务教育”，
这是我国教育史上富有里程碑意义的重大突破， 是首

次将普及义务教育写入宪法， 为全国范围内普及相关

教育事业提供了硬性保障。 根据我国义务教育均衡化

的发展历程来看， 建国伊始党和国家便将基础教育事

业置于较为重要的位置， 其后虽经历一段波折期， 但

“义务教育” 在 １９８５ 年被首次提出后， 便长期作为我

国教育发展的战略重点方向。 １９８６ 年， 《中华人民共

和国义务教育法》 颁布， 该法是新中国成立以来的第

一部教育法， 具有划时代的意义， 实施九年义务教育

成为法定任务和国家意志。
（二） 新法律颁布后的政府主导提供时期 （１９８６—

２００６ 年）
随着改革开放和现代化的不断推进， 我国的科教

文卫事业在 ２０ 世纪 ９０ 年代迎来迅速发展的时期。
１９９２ 年召开的十四大将 “于 ２０ 纪末， 基本普及九年

义务教育， 基本扫除青壮年文盲” （简称 “两基” ）
作为我国基础教育事业的前进目标， 要求各级部门将

实现这一目标摆在工作的首要与核心位置， １９９３ 年

中共中央、 国务院印发 《中国教育改革和发展纲

要》， 再次明确了十四大提出的 “两基” 义务教育目

标。 １９９３ 年 ３ 月， 全国范围召开的中国全民教育国

家级大会， 发布的 《中国全民教育行动纲领》 中明

确了全民教育的目标和措施。 １９９４ 年， 为了进一步

鼓励和敦促义务教育事业发展， 国家教委颁布了

《普及义务教育评估验收暂行办法》， 围绕地区如何

开展义务教育工作、 实施成效、 投入占比、 建校设

施、 素质考察等制定详细评估方法与策略。 省一级政

府相关部门可以自由制定适合本地发展的校舍仪器、
图书资料等指标标准。 县级层面， 除进行自我检查和

思想动态评估外， 加入了省级人民政府督查、 国家教

委抽查的制度， 初步形成了中央评估各省、 各省评估

各县、 各县评估各乡的逐级验收制度。 据统计数据显

示， 截至 ２０００ 年年底， 经过 “两基” 考核评估办法

实施工作后， ２ ５４１ 个县级地区的义务教育达标率合

格， 占全国县级地区的比例大于 ８５％。 相比前一阶

段， 初等教育的学龄儿童入学率达到 ９９􀆰 １１％， 基本

实现了初等教育均等化， 相应毕业生升学率为

９４􀆰 ８９％， 初中阶段学生入学率达到 ８８􀆰 ６０％。
继 ２０００ 年 “两基” 目标基本实现以后， ２００１ 年

５ 月国务院颁发 《关于基础教育改革与发展的决定》，
指出我国各地基础教育水平与发展程度依然存在不平

衡、 不充分的问题， 改革与发展依然面临挑战。 这对

我国基础教育事业产生了深远影响。 为进一步落实政

府对义务教育的责任， 国务院于 ２００２ 年和 ２００３ 年相

继下发 《国务院办公厅关于完善农村义务教育管理

体制的通知》 和 《国务院关于进一步加强农村教育

工作的决定》， 指出我国农村义务教育管理体制要

“以县为主”， 规定了西部地区 “两基” 的攻坚目标。
为持续促进城乡教育公平化， 教育部于 ２００２ 年 ２ 月

发布了 《关于加强基础教育办学管理若干问题的通

知》， 该文件在认真总结以往普通学校教育体制机制

改革得失的基础上指出， 新世纪基础教育均衡化的战

略目标和重点工作是积极推进义务教育阶段学校的均

衡发展。 ２００６ 年， 《中华人民共和国义务教育法 （修
正案） 》 （简称 《修正案》 ） 的通过是我国义务教

６
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育史上新的里程碑事件。 《修正案》 指出国务院和县

级以上地方政府应当合理配置教育资源， 教育均衡发

展， 改善薄弱学校的办学条件， 采取措施保障农村地

区、 民族地区实施义务教育， 保障家庭经济困难与残

疾的适龄儿童、 少年接受义务教育， 这是新中国首次

将义务教育均衡发展写进法律， 此后我国义务教育朝

着均衡化发展方向实质性迈进。
（三） 义务教育进入均衡化发展时期 （２００７ 年

至今）
虽然我国实现了普及九年义务教育的目标， 但是

随着经济社会的快速发展， 越来越多的教育问题逐渐

显现， 例如， 辍学率居高不下、 高考移民问题、 教育

乱收费问题、 择校问题、 贫困山区的教育问题等。 一

系列的教育问题亟需解决， 这势必要求出台能够解决

问题的新政策。 ２００７ 年 ５ 月， 《国家教育事业发展＂
十一五＂ 规划纲要》 出台， 文件指出要推进义务教

育的均衡发展， 促进教育公平发展， 牢牢把握住教育

的社会主义性质和公益性质。 同年 １０ 月， 十七大报

告中提出要推动建设学有所教、 劳有所得、 病有所

医、 老有所养、 住有所居的和谐社会， 推动建设社会

公平正义， 教育作为民族振兴的基石， 教育公平是社

会公平的重要基础， 更应该优先发展。 “义务教育均

衡发展” 的理念首次被写入党的政治报告。 ２０１０ 年 １
月， 教育部印发的 《关于贯彻落实科学发展观进一

步推行义务教育均衡发展的意见》 中指出我国的义

务教育已经进入了新阶段， 现阶段的义务教育应该重

视有质量、 有内涵的发展， 应该推进义务教育均衡发

展。 ２０１４ 年出台的 《国务院关于深入推进义务教育

均衡发展的意见》 中提出要对农村地区的中小学教

职工的编制标准加以重点关注。 随后发布的 《关于

统一城乡中小学教职工编制标准的通知》 统一了农

村与城市中小学教职工的编制标准， 从制度上解决了

长期以来的城乡教师编制倒挂问题。 紧接着， 出台了

《关于推进县 （区） 域内义务教育学校校长教师交流

轮岗的意见》， 该文件促进了优秀教师资源的流动，
有效推动了教师资源的均衡配置。 ２０１７ 年 １０ 月， 十

九大报告明确指出， 中国特色社会主义进入了新时

代。 新时代以来， 虽然义务教育在中西部地区得到

明显加强， 但距离全面的义务教育均衡化还有不小

差距。 其中的突出问题是， 义务教育的经费投入有

待进一步提高。 此外， 在师资水平、 基础设施、 办

学条件等方面， 东部与中西部还存在明显差异， 尤

其是中西部的农村教师队伍出现了结构性问题。 义

务教育资源还难以充分满足农村地区的教育需要。
当前， 党和政府均更加重视教育优先发展战略， 通

过公共资源向教育领域倾斜配置是实现教育优先战

略的重要保障。
自中央与地方财政事权和支出责任划分改革以

来， 义务教育就进入了国家基本公共服务均等化清

单①， 作为中央和地方共同事权， 由中央和地方财政

按比例分担支出责任。 ２０２３ 年出台的 《国家基本公

共服务标准 （２０２３ 年版） 》 中明确了义务教育阶段

生均公用经费基准定额， 小学 ７２０ 元， 初中 ９４０ 元；
寄宿制学校按寄宿生数年生均增加 ３００ 元； 农村地区

不足 １００ 人的规模较小学校按 １００ 人核定； 特殊教育

学校和随班就读残疾学生每生每年 ６ ０００ 元。 ２０１９ 年

国务院办公厅印发的 《教育领域中央与地方财政事权

和支出责任划分改革方案》 中进一步细化了中央和地

方对义务教育不同阶段及对象的支付范围。 其中， 在

公用经费保障上， 将此前的分地区生均公用经费基准

定额， 调整为全国统一的基准定额， 并提高了寄宿制

学校等公用经费水平， 单独核定义务教育阶段特殊教

育学校和随班就读残疾学生等公用经费标准。 所需经

费由中央与地方财政分档按比例分担， 其中： 第一档

中央财政分担 ８０％； 第二档中央财政分担 ６０％； 第三

档、 第四档、 第五档中央财政分担 ５０％②。 此外， 还

对家庭经济困难学生生活补助、 校舍安全保障、 贫困

地区学生营养膳食补助、 其他经常性事项、 涉及阶段

性任务和专项性工作的事项做出了具体规定。
虽然义务教育是教育的基础和初级部分， 但其在

整个教育体系中起到不可忽视的作用， 只有作为基础

教育的义务教育发展好了， 我国的教育才能从根本上

得到进一步的发展。 随着我国经济社会的不断发展，
新时代义务教育的均衡化任重而道远。

７

①

②

资料来源： 《国务院关于推进中央与地方财政事权和支出责任划分改革的指导意见》 （国发 〔２０１６〕 ４９ 号）、 《国务院关于印发 “十三五” 推

进基本公共服务均等化规划的通知》 （国发 〔２０１７〕 ９ 号）。
第一档包括内蒙古、 广西、 重庆、 四川、 贵州、 云南、 西藏、 陕西、 甘肃、 青海、 宁夏、 新疆 １２ 个省份； 第二档包括河北、 山西、 吉林、
黑龙江、 安徽、 江西、 河南、 湖北、 湖南、 海南 １０ 个省份； 第三档包括辽宁、 福建、 山东 ３ 个省份 （不含计划单列市）； 第四档包括天津、
江苏、 浙江、 广东 ４ 个省份及大连、 宁波、 厦门、 青岛、 深圳 ５ 个计划单列市； 第五档包括北京、 上海 ２ 个省份。
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四、 模型、 数据与结果

（一） 模型与数据

在实证研究中， 不同学者对教育基本公共服务均

等化程度的计算方法不同， 主要采用比值法 （郭宏

宝， ２００７［２１］）、 变异系数法 （安体富和任强， ２００８［２２］；
杨亦然和何静， ２０１１［２３］ ）、 泰尔指数 （ 周琛 影，
２０１３［２４］； 马慧强等， ２０１６［２５］）、 基尼系数 （李波等，
２０１９［２６］） 等方法进行测度。 本文在考察教育均衡化

的地区间差异问题时主要使用比值法、 泰尔指数和基

尼系数进行测度。 利用泰尔指数及其分解可以测算地

区间教育财政投入的差距， 分析不平等程度的变化。
泰尔指数的计算方式如下：

Ｔ ＝ １
ｎ∑

ｎ

ｉ ＝ １

ｙｉ

ｙ
ｌｏｇ

ｙｉ

ｙ
æ

è
ç

ö

ø
÷ （１）

其中， Ｔ 表示衡量教育财政投入不平等的泰尔指数。
ｎ 表示省份数， ｙｉ 和 ｙ 分别表示第 ｉ 省的教育财政投

入额和所有省的平均投入额。
将样本分为不同组时， 可以将泰尔指数分解为组

内差距和组间差距， 从而可以衡量组内差距和组间差

距对于总差距的贡献。 假设所有省份被分为 ｋ 组， ｇｋ

表示第 ｋ 组所有省份， ｙｉ 和 ｙｋ 分别表示第 ｉ 个省份的

教育财政投入额和第 ｋ 组省份的教育财政投入总份

额， ｎｋ 表示第 ｋ 组省份的个数， 则有

Ｔ ＝Ｔｂ＋Ｔｗ ＝∑
Ｋ

ｋ ＝ １
ｙｋ ｌｏｇ

ｙｋ

ｎｋ ／ ｎ
＋∑

Ｋ

ｋ ＝ １
ｙｋ ∑

ｉ∈ｇｋ

ｙｉ

ｙｋ
ｌｏｇ

ｙｉ ／ ｙｋ

１ ／ ｎｋ

æ

è
ç

ö

ø
÷

（２）

其中， Ｔｂ 表示组间差距， Ｔｗ 表示组内差距。 由于教

育财政投入额的组间差距主要是由于各省份教育财政

投入额的不同导致的， 可以认为将义务教育作为地方

事权导致了教育财政投入额的组间差距 Ｔｂ。 因此，
教育财政投入额的组间差距与泰尔指数之比 Ｔｂ ／ Ｔ，
可以用来衡量教育财政投入额的差异中有多少是由地

方事权导致的。 因为只能获取省级教育财政投入数

据， 故按照东中西三大地区进行分组， 以考察组间差

距和组内差距。
本文使用的数据来自教育部官网发布的历年

《教育经费执行公告》 数据 （２００１—２０２１ 年）， 选取

其中各年均统计的 ３１ 个省份的各级教育生均一般公

共预算教育事业费作为主要分析数据。 由于本文主要

考察的是义务教育的均等化， 同时为了更为明显地对

比实行免费教育的小学和初中与未免费的幼儿园和高

中的均衡化差异， 故进一步选取了幼儿园、 普通小

学、 普通初中、 普通高中的生均一般公共预算教育事

业费支出数据。
（二） 测算结果

表 １ 报告了 ２００１—２０２１ 年全国各省份幼儿园至

普通高中各阶段一般公共预算教育事业费支出中最

高值与最低值以及二者的比值。 横向看， ２０２１ 年

时， 幼儿园生均教育事业费支出最高省份的数额为

３８ ５４１ 元， 最低省份的数额为 ３ ８３５ 元， 二者相差

１０􀆰 ０５ 倍； 普通小学生均教育事业费支出的最大值

为 ３３ ６３４ 元， 最小值为 ６ ８３９ 元， 二者相差 ４􀆰 ９２
倍； 普通初中生均教育事业费支出的最大值为 ５７
１５７ 元， 最小值为 ９ ９５８ 元， 二者相差 ５􀆰 ７４ 倍； 普

通高中生均教育事业费支出的最大值为 ６６ ４３４ 元，
最小值为１０ ４２７ 元， 二者相差 ６􀆰 ３７ 倍。 这表明省

际教育财政支出差距仍然很大， 教育均衡化任重道

远。 纵向看， 各教育阶段生均教育事业费支出的最

大值与最小值均呈现增大的趋势， 但二者的比值却

是逐渐缩小的。 由此可知， 义务教育阶段教育财政

支出的均衡化水平远高于幼儿园和高中阶段， 各教

育阶段财政支出的均衡化水平均随时间的推移而提

升。 仅从这一简单的比较可能还无法很好地看出教

育财政投入均衡化的发展变化， 下面将利用泰尔指

数及其分解和基尼系数来测度教育财政投入的均衡

化结果。

表 １ 各级教育生均一般公共预算教育事业费支出 （单位： 元）

年份
幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值

２００１ ３５４ ３ ６１２ １０􀆰 ２１ ５１１ ３ ４１１ ６􀆰 ６７ ８０２ ４ ９６７ ６􀆰 １９

２００２ ４６９ ４ ３９０ ９􀆰 ３７ ５８０ ４ ２５７ ７􀆰 ３３ ８８６ ５ ４１１ ６􀆰 １１

２００３ ５１６ ５ ３４１ １０􀆰 ３４ ６４０ ５ ３８６ ８􀆰 ４１ ９１３ ６ ３３６ ６􀆰 ９４

２００４ ６５４ ６ ６８０ １０􀆰 ２１ ７６４ ６ ８３１ ８􀆰 ９４ ９１３ ７ １５６ ７􀆰 ８４

８
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年份
幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值 最小值 最大值 比值

２００５ ７４４ ７ ９４１ １０􀆰 ６７ ９０８ ８ ４２２ ９􀆰 ２７ １ ０５２ ８ １３２ ７􀆰 ７３

２００６ ９４９ ９ ４１０ ９􀆰 ９２ １ １９１ １０ ３２６ ８􀆰 ６７ １ ３０４ ９ ５８６ ７􀆰 ３５

２００７ １ ３９３ １１ ４９９ ８􀆰 ２６ １ ７４２ １３ １２３ ７􀆰 ５４ １ ６２７ １１ ４９９ ７􀆰 ０７

２００８ １ ６４０ １３ ０１６ ７􀆰 ９４ ２ ３１１ １５ ４７４ ６􀆰 ７０ １ ８５７ １４ ９６５ ８􀆰 ０６

２００９ １ ９４９ １４ ７９３ ７􀆰 ５９ ２ ６９８ １８ ２２４ ６􀆰 ７５ ２ １９３ １６ ８５４ ７􀆰 ６９

２０１０ ２ １８６ １６ １４４ ７􀆰 ３８ ３ ２０４ ２０ ０２３ ６􀆰 ２５ ２ ４５８ ２０ ６２０ ８􀆰 ３９

２０１１ ２ ７３７ １８ ４９４ ６􀆰 ７６ ４ １３４ ２５ ８２８ ６􀆰 ２５ ３ ４２４ ２８ ５３４ ８􀆰 ３３

２０１２ ３ ４５８ ２０ ４０８ ５􀆰 ９０ ５ ４０３ ２８ ８２２ ５􀆰 ３３ ５ ２７５ ３１ ８８４ ６􀆰 ０４

２０１３ ３ ９１４ ２１ ７２８ ５􀆰 ５５ ６ １４０ ３２ ５４４ ５􀆰 ３０ ５ ６１８ ３６ ７６３ ６􀆰 ５４

２０１４ ４ ４４８ ２３ ４４２ ５􀆰 ２７ ６ ９２５ ３６ ５０７ ５􀆰 ２７ ５ ９９０ ４０ ７４８ ６􀆰 ８０

２０１５ ４ ５７５ ２５ ７５０ ５􀆰 ６３ ７ ２６３ ４０ ４４４ ５􀆰 ５７ ５ ８７１ ４２ １９３ ７􀆰 １９

２０１６ ５ ０３６ ２５ ７９４ ５􀆰 １２ ７ ８１２ ４５ ５１６ ５􀆰 ８３ ６ ３９８ ５０ ８０３ ７􀆰 ９４

２０１７ ５ ７５９ ３０ ０１７ ５􀆰 ２１ ８ ９９８ ５７ ６３６ ６􀆰 ４１ ８ １４９ ６１ ４０９ ７􀆰 ５４

２０１８ ３ ０２０ ３６ ８４２ １２􀆰 ２０ ６ ３７０ ３１ ３７６ ４􀆰 ９３ ９ ８６３ ５９ ７６８ ６􀆰 ０６ ９ ３５０ ６６ ０８４ ７􀆰 ０７

２０１９ ３ ５３７ ３７ ４６５ １０􀆰 ５９ ６ ９５１ ３３ ７７５ ４􀆰 ８６ １０ ４８５ ６１ ００５ ５􀆰 ８２ １０ ３０９ ７０ ５８２ ６􀆰 ８５

２０２０ ３ ９８５ ３９ ０９４ ９􀆰 ８１ ７ ２３７ ３３ ５４７ ４􀆰 ６４ １０ ７２１ ５８ ６８６ ５􀆰 ４７ １０ ６６７ ７０ ２９６ ６􀆰 ５９

２０２１ ３ ８３５ ３８ ５４１ １０􀆰 ０５ ６ ８３９ ３３ ６３４ ４􀆰 ９２ ９ ９５８ ５７ １５７ ５􀆰 ７４ １０ ４２７ ６６ ４３４ ６􀆰 ３７

　 　 注： 最大值和最小值为 ３１ 省份生均教育事业费当年的最大值和最小值， 比值为最大值 ／ 最小值， 幼儿园数据从 ２０１８ 年开始统计出现。
数据来源： 教育部官网历年教育经费支出数据， 经整理计算得到。

①　 郝春虹等 （２０２１） ［２］的研究结果表明， ２０１７ 年中央对地方进行财政转移支付后的省际财力均等化基尼系数为 ０􀆰 ２３， 而本文测算得出 ２０１７ 年

高中阶段的教育事业费支出基尼系数为 ０􀆰 ２７， 高于财力均等化的基尼系数， 表明教育财政投入均衡化与财力均等化不一致， 但义务教育阶段

的均衡化效果明显优于财力均等化。

　 　 表 ２ 和图 ２ 报告了历年生均一般公共预算教育事

业费支出的基尼系数。 可以看出， 幼儿园至普通高中

各教育阶段生均教育事业费支出水平的不平等程度呈

现波动下降趋势， 特别是 ２０１７ 年以来的逐年下降趋势

更明显。 分教育阶段来看， 幼儿园阶段生均教育事业

费支出的基尼系数大于 ０􀆰 ３１， ２０２１ 年为 ０􀆰 ３１１ ４５， 不

平等程度仍然较高； 普通高中阶段生均教育事业费支

出的基尼系数虽然在 ２０２０ 年已经下降到 ０􀆰 ２５ 以下，
但仍高达 ０􀆰 ２４１ ８６， 不平等程度也仍然过高①。 九年

免费义务教育的普通小学和普通初中教育事业费支出

的基尼系数分别在 ２０１６ 年和 ２０２１ 年下降到 ０􀆰 ２ 以下，
２０２１ 年分别为 ０􀆰 １８６ ４４、 ０􀆰 １９８ ５６， 不平等程度在各基

础教育阶段中最低， 特别是普通小学的不平等程度最

低， 但各个阶段教育均衡化程度离完全平等的理想状

态 （即基尼系数为 ０） 仍有一定差距。 对比九年免费

义务教育阶段与非免费教育阶段的基尼系数大小可知，
免费义务教育对实现教育财政投入均衡化具有根本性

作用， 要适度扩大免费义务教育的范围， 这不仅能够

降低家庭教育成本， 而且对实现教育基本公共服务均

等化和扎实推进共同富裕将起到明显的促进作用。

表 ２ 各级教育生均一般公共预算

教育事业费支出的基尼系数

年份 幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

２００１ ０􀆰 ３１７ ０６ ０􀆰 ２８９ ０４ ０􀆰 ２７４ ７３

２００２ ０􀆰 ３０４ ６３ ０􀆰 ２９０ ７６ ０􀆰 ２８８ ９７

２００３ ０􀆰 ３２０ １１ ０􀆰 ３０８ ９２ ０􀆰 ３０５ ２８

２００４ ０􀆰 ３２４ ６９ ０􀆰 ３１６ ０８ ０􀆰 ３１７ ４５

２００５ ０􀆰 ３１８ ６１ ０􀆰 ３１６ ７０ ０􀆰 ３１１ ２４

２００６ ０􀆰 ３０１ ５７ ０􀆰 ３０２ ０６ ０􀆰 ２９６ ９５

２００７ ０􀆰 ２８８ ３８ ０􀆰 ２８５ ４３ ０􀆰 ２８８ ４４

２００８ ０􀆰 ２８４ ７９ ０􀆰 ２６５ ７２ ０􀆰 ３００ １６

２００９ ０􀆰 ２８１ ９９ ０􀆰 ２６７ ３１ ０􀆰 ３０２ ８２

２０１０ ０􀆰 ２８６ ５４ ０􀆰 ２７４ １９ ０􀆰 ３１６ ０５

２０１１ ０􀆰 ２７４ ７６ ０􀆰 ２６３ ３６ ０􀆰 ２９６ ７０

９
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年份 幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

２０１２ ０􀆰 ２３８ １２ ０􀆰 ２３６ ２５ ０􀆰 ２５５ ６３

２０１３ ０􀆰 ２２４ ６９ ０􀆰 ２３２ ２６ ０􀆰 ２６９ ０９

２０１４ ０􀆰 ２２２ ２４ ０􀆰 ２２８ ６４ ０􀆰 ２９１ ９１

２０１５ ０􀆰 ２１３ ３７ ０􀆰 ２２０ ７１ ０􀆰 ２８０ ５３

２０１６ ０􀆰 １９９ ８３ ０􀆰 ２１６ ８８ ０􀆰 ２６８ ９２

２０１７ ０􀆰 １９５ ８６ ０􀆰 ２１９ ５０ ０􀆰 ２７０ ２３

２０１８ ０􀆰 ３５０ ５２ ０􀆰 １９２ ４７ ０􀆰 ２１５ ７５ ０􀆰 ２６０ ８１

２０１９ ０􀆰 ３２３ １７ ０􀆰 １８９ ９３ ０􀆰 ２１２ ３９ ０􀆰 ２５８ ８５

２０２０ ０􀆰 ３１６ ８９ ０􀆰 １８４ ５８ ０􀆰 ２００ ３６ ０􀆰 ２４８ ３３

２０２１ ０􀆰 ３１１ ４５ ０􀆰 １８６ ４４ ０􀆰 １９８ ５６ ０􀆰 ２４１ ８６

　 　 数据来源： 根据一般公共预算教育事业费支出 （２００１—２０２１ 年）
数据计算得出。

表 ３ 和图 ３ 报告了历年生均一般公共预算教育事

业费支出的泰尔指数及其分解结果。 可以看出， 各教

育阶段省际生均一般公共预算教育事业费的差距呈缩

小趋势， 与基尼系数的衡量结果一致， 特别是九年免

费义务教育阶段的普通小学和普通初中生均教育事业

费支出的省际差距的泰尔系数 Ｔ 值分别在 ２０１３ 年和

２０１５ 年已经低于 ０􀆰 １， ２０２１ 年分别为 ０􀆰 ０６８、 ０􀆰 ０８１，
而幼儿园和普通高中教育事业费支出的泰尔系数 Ｔ
值仍高于 ０􀆰 １， ２０２１ 年分别为 ０􀆰 １７４、 ０􀆰 １１６。 从组内

差距和组间差距对总差距的贡献看， 三大地区内部各

省份间的组内差距占比在 ７０％左右， 对总差距具有

主导作用， 表明即使在经济发展水平相似性较高的地

区内部， 各个省份的教育财政支出水平也存在较大差

异， 特别是普通小学阶段生均教育事业费支出的不平

等主要来自组内差距， ２０２１ 年组内差距高达 ８４􀆰 ６％。
三大地区间的组间差距占比在 ３０％左右， 组间差距

Ｔｂ 占总差距 Ｔ 的比值 Ｔｂ ／ Ｔ 整体上呈现降低的趋势，
普通小学的 Ｔｂ ／ Ｔ 自 ２０１４ 年以来始终低于 ２０％， 普通

初中的 Ｔｂ ／ Ｔ 自 ２０１４ 年以来低于 ３０％。 但也要注意的

是， ２０１６ 年以来这两个义务教育阶段的 Ｔｂ ／ Ｔ 却有稳

定的态势， 意味着三大地区间的义务教育均衡化进程

放缓。
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图 ２　 各级教育生均一般公共预算教育事业费

支出水平的基尼系数 （２００１—２０２１ 年）
　 　 数据来源： 根据一般公共预算教育事业费支出 （２００１—２０２１ 年）

数据计算结果绘制。

表 ３ 各级教育生均一般公共预算教育事业费支出的泰尔指数及其分解结果

幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

年份 Ｔ Ｔｗ Ｔｂ Ｔｂ ／ Ｔ Ｔ Ｔｗ Ｔｂ Ｔｂ ／ Ｔ Ｔ Ｔｗ Ｔｂ Ｔｂ ／ Ｔ Ｔ Ｔｗ Ｔｂ Ｔｂ ／ Ｔ

２００１ ０􀆰 １９４ ０􀆰 １４７ ０􀆰 ０４７ ２４􀆰 ０５％ ０􀆰 １５５ ０􀆰 １１６ ０􀆰 ０３９ ２４􀆰 ８８％ ０􀆰 １３６ ０􀆰 ０９４ ０􀆰 ０４２ ３０􀆰 ７４％

２００２ ０􀆰 １８１ ０􀆰 １３９ ０􀆰 ０４３ ２３􀆰 ５３％ ０􀆰 １６２ ０􀆰 １２２ ０􀆰 ０４０ ２４􀆰 ４２％ ０􀆰 １５０ ０􀆰 １０７ ０􀆰 ０４３ ２８􀆰 ５１％

２００３ ０􀆰 ２０１ ０􀆰 １４５ ０􀆰 ０５６ ２７􀆰 ６６％ ０􀆰 １８７ ０􀆰 １３１ ０􀆰 ０５５ ２９􀆰 ６０％ ０􀆰 １６９ ０􀆰 １１２ ０􀆰 ０５７ ３３􀆰 ５５％

２００４ ０􀆰 ２１０ ０􀆰 １４６ ０􀆰 ０６４ ３０􀆰 ５３％ ０􀆰 ２０２ ０􀆰 １３４ ０􀆰 ０６８ ３３􀆰 ７９％ ０􀆰 １８４ ０􀆰 １１４ ０􀆰 ０７０ ３７􀆰 ９０％

２００５ ０􀆰 ２０２ ０􀆰 １４１ ０􀆰 ０６２ ３０􀆰 ５６％ ０􀆰 ２０２ ０􀆰 １３３ ０􀆰 ０６９ ３４􀆰 １０％ ０􀆰 １７６ ０􀆰 １０６ ０􀆰 ０７０ ３９􀆰 ６７％

２００６ ０􀆰 １８６ ０􀆰 １２８ ０􀆰 ０５８ ３１􀆰 ０８％ ０􀆰 １９１ ０􀆰 １２６ ０􀆰 ０６６ ３４􀆰 ３５％ ０􀆰 １６９ ０􀆰 １０５ ０􀆰 ０６４ ３７􀆰 ６４％

２００７ ０􀆰 １６６ ０􀆰 １１８ ０􀆰 ０４８ ２８􀆰 ７２％ ０􀆰 １７４ ０􀆰 １１７ ０􀆰 ０５７ ３２􀆰 ８５％ ０􀆰 １６０ ０􀆰 １０２ ０􀆰 ０５８ ３６􀆰 ０９％

２００８ ０􀆰 １５７ ０􀆰 １１１ ０􀆰 ０４６ ２９􀆰 ３２％ ０􀆰 １４７ ０􀆰 １０３ ０􀆰 ０４４ ２９􀆰 ７４％ ０􀆰 １８５ ０􀆰 １２４ ０􀆰 ０６１ ３２􀆰 ８０％

２００９ ０􀆰 １４８ ０􀆰 １０４ ０􀆰 ０４４ ３０􀆰 ０１％ ０􀆰 １４２ ０􀆰 １００ ０􀆰 ０４２ ２９􀆰 ４６％ ０􀆰 １８３ ０􀆰 １２２ ０􀆰 ０６１ ３３􀆰 ３２％

２０１０ ０􀆰 １４６ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ０４４ ３０􀆰 ４５％ ０􀆰 １４４ ０􀆰 ０９５ ０􀆰 ０４９ ３３􀆰 ７９％ ０􀆰 １９３ ０􀆰 １２５ ０􀆰 ０６７ ３５􀆰 ０５％

２０１１ ０􀆰 １３３ ０􀆰 ０９５ ０􀆰 ０３８ ２８􀆰 ９０％ ０􀆰 １３３ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ０４５ ３４􀆰 ０７％ ０􀆰 １７７ ０􀆰 １２０ ０􀆰 ０５６ ３１􀆰 ９８％

２０１２ ０􀆰 １０２ ０􀆰 ０７７ ０􀆰 ０２５ ２４􀆰 ４８％ ０􀆰 １０７ ０􀆰 ０７３ ０􀆰 ０３４ ３１􀆰 ８９％ ０􀆰 １３５ ０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０４３ ３１􀆰 ９０％

２０１３ ０􀆰 ０９１ ０􀆰 ０７０ ０􀆰 ０２１ ２３􀆰 ０５％ ０􀆰 １０３ ０􀆰 ０７２ ０􀆰 ０３１ ２９􀆰 ９７％ ０􀆰 １５０ ０􀆰 １０２ ０􀆰 ０４８ ３１􀆰 ８０％

２０１４ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ０７４ ０􀆰 ０１５ １６􀆰 ６６％ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ０７４ ０􀆰 ０２７ ２６􀆰 ８４％ ０􀆰 １７２ ０􀆰 １１６ ０􀆰 ０５７ ３２􀆰 ８２％
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续前表

幼儿园 普通小学 普通初中 普通高中

２０１５ ０􀆰 ０８３ ０􀆰 ０７３ ０􀆰 ００９ １１􀆰 ３５％ ０􀆰 ０９０ ０􀆰 ０６９ ０􀆰 ０２１ ２３􀆰 ５８％ ０􀆰 １５１ ０􀆰 １０２ ０􀆰 ０４９ ３２􀆰 ４４％

２０１６ ０􀆰 ０７２ ０􀆰 ０６３ ０􀆰 ００９ １２􀆰 ４３％ ０􀆰 ０８８ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ０２２ ２５􀆰 ３２％ ０􀆰 １４２ ０􀆰 ０９４ ０􀆰 ０４８ ３３􀆰 ７１％

２０１７ ０􀆰 ０７３ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 ００８ １１􀆰 ６７％ ０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０７５ ０􀆰 ０２４ ２４􀆰 １８％ ０􀆰 １４９ ０􀆰 １０１ ０􀆰 ０４９ ３２􀆰 ５５％

２０１８ ０􀆰 ２２４ ０􀆰 １８４ ０􀆰 ０４０ １７􀆰 ９９％ ０􀆰 ０７２ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ００９ １３􀆰 １３％ ０􀆰 ０９９ ０􀆰 ０７４ ０􀆰 ０２５ ２４􀆰 ９２％ ０􀆰 １３９ ０􀆰 ０９２ ０􀆰 ０４７ ３４􀆰 ０６％

２０１９ ０􀆰 １９０ ０􀆰 １５１ ０􀆰 ０４０ ２０􀆰 ８４％ ０􀆰 ０７１ ０􀆰 ０５９ ０􀆰 ０１１ １６􀆰 ０７％ ０􀆰 ０９５ ０􀆰 ０７１ ０􀆰 ０２４ ２５􀆰 ４４％ ０􀆰 １３５ ０􀆰 ０９１ ０􀆰 ０４４ ３２􀆰 ５５％

２０２０ ０􀆰 １８０ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ０３８ ２０􀆰 ８４％ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ０５７ ０􀆰 ０１０ １４􀆰 ６０％ ０􀆰 ０８３ ０􀆰 ０６２ ０􀆰 ０２１ ２５􀆰 ３３％ ０􀆰 １２３ ０􀆰 ０８４ ０􀆰 ０３９ ３１􀆰 ４５％

２０２１ ０􀆰 １７４ ０􀆰 １４０ ０􀆰 ０３３ １９􀆰 １２％ ０􀆰 ０６８ ０􀆰 ０５７ ０􀆰 ０１０ １５􀆰 ４０％ ０􀆰 ０８１ ０􀆰 ０６１ ０􀆰 ０２０ ２４􀆰 ４４％ ０􀆰 １１６ ０􀆰 ０７９ ０􀆰 ０３７ ３１􀆰 ８９％

　 　 数据来源： 根据一般公共预算教育事业费支出 （２００１—２０２１ 年） 数据计算得出。
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图 ３　 各级教育生均一般公共预算教育事业费支出水平的泰尔指数 （２００１—２０２１ 年）
　 　 注： 横轴为泰尔指数 Ｔ 值。

数据来源： 根据一般公共预算教育事业费支出 （２００１—２０２１ 年） 数据计算结果绘制。

　 　 通过以上分析可知， 当前我国基础教育阶段的

财政投入均衡化水平不断提升， 尤其是九年免费义

务教育阶段财政投入的均衡化水平最高。 区域间和

省际教育财政投入的差距仍然较大且有趋于稳定的

态势， 有碍于整体教育公平的实现， 不利于教育强

国目标的实现。

五、 结论与政策建议

本文基于全国和各省份历年教育财政支出数据，
利用典型事实以及指数方法分析了我国义务教育财政
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投入均衡化的发展变化。 总体上看， 生均教育财政支

出不断增长， 体现出国家对义务教育阶段财政经费的

投入是不断扩大的， 这有利于地区间义务教育的均衡

化发展。 无论是从基尼系数看还是从泰尔指数看， 省

际教育财政投入的不平等程度均是降低的， 特别是九

年免费义务教育阶段财政投入的均衡化程度最高。 但

当前省际的教育财政均衡化程度低于财力均衡化水

平， 义务教育均衡化的实现程度还有很大提升空间，
无论是总体上还是省际的教育财政投入水平仍有待进

一步提升。 应通过义务教育的高度均衡化发展， 助力

教育强国目标的实现。
据此， 本文提出以下政策建议： （１） 应进一步

提升教育公用经费的基础标准， 当前的国家基础标

准过低， 通过提高基础标准， 有利于缩小省际生均

教育经费支出差距， 助推义务教育的均衡化发展。
（２） 合理调整中央和地方的财政事权和支出责任，
进一步增强中央的义务教育事权和支出责任， 这有利

于在全国范围内统一实施更高标准的义务教育财政投

入水平， 进而加快实现教育基本公共服务均等化。
（３） 免费义务教育阶段的教育均衡化水平更高， 表

明国家应扩大免费义务教育范围， 将学前教育和高中

教育也纳入其中， 以更好地实现基础教育的均衡化发

展。 （４） 要深刻认识到义务教育财政投入均衡化是

实现教育基本公共服务均等化的必要条件之一， 还需

要优化教育财政支出结构、 提高支出绩效等其他制度

性改革。
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一、 引言

从 ２１ 世纪初提出 “对不动产开征统一规范的物

业税” 以来， 我国对房地产税问题的关注已近 ２０
年。 其间， 进行了相关模拟及立法研究， 也进行了沪

渝两市 “房产税” 的试点。 目前， 关于房地产税改

革仍存若干质疑和疑惑， 个别讨论又返回到多年前讨

论的起点。 显然， 理清相关质疑和问题将对我国房地

产税改革和完善税制体系有重要意义。 在之前基础上

（侯一麟和马海涛， ２０１６［１］； Ｈｏｕ 等， ２０１９［２］； 张平

等， ２０２３［３］）， 本文继续梳理国内学术界和智库圈

近年关于房地产税政策讨论中的若干热点， 概括为

八个方面， 从基础学理和政策机制设计的视角， 对

房地产税进行较深入的思考。 这八个方面分别是：
（１） 房地产税与税制结构； （２） 房地产税的收入归

属； （３） 房地产税与地方税权； （４） 房地产税的税

基； （５） 房地产税的税前减免； （６） 房地产税与收

入分配； （７） 房地产税与基础性制度和长效机制；
（８） 房地产税与泡沫根治。 前五部分的主要结论简

言之为： “要有房地产税” “收入归地方” “地方要有

自主权” “税基尽量宽” “减免要明确靶向”； 后三部

分主要涉及房地产税与收入分配及房地产市场的关

系。 这八个问题层层递进， 各涉及一个方面， 又相互

关联、 不可分割。

二、 房地产税与税制结构

（一） 房地产税与税制结构演变

税收是 分 摊 公 共 服 务 成 本 的 方 式 （ Ｃｏｏｌｅｙ，
１９０３［４］）。 人类社会发展到今天， 这种分摊方式演变

为货物和劳务税、 所得税、 财产税三大类。 公共服务

成本分摊方式与人类活动方式相适应。 伴随着生产力

的提高， 人类社会经历了从农耕时代到现代社会的演

变。 与人类活动方式相适应的公共服务成本分摊方式

也发生了根本变化。
在社会生产力低下阶段， 人类的主要经济活动围

绕在耕种土地并收获农业产出上。 此时， 仅有劳动

力， 没有土地， 不会有农业产出； 仅有土地， 没有劳

动力， 也不会有农业产出； 有了土地和劳动力， 才会

有产出。 人类社会的主要活动在于此， 公共服务成本

分摊方式自然也附加于上。 对土地这种生产要素课

税， 就是土地税 （Ｌａｎｄ Ｔａｘ）； 对劳动力这种生产要

素课税， 就是人头税 （Ｐｏｌｌ Ｔａｘ）。 在农耕时代， 人类

持有不动产的最主要形式是用于农业耕种的土地， 对

土地的拥有基本代表 “量能课税” 中 “能” 的标准；
在现代社会， 居民持有不动产税的形式主要是城市里

用于居住或生产及商业的房地产。 农业生产区域的土

地税蔓延到了城市化区域， 就变成了房地产税。
伴随着生产力水平的提高， 人类社会逐渐向商品

社会过渡。 商品社会最基本的特征是专业化和社会分

工。 在农业经济社会， 人类劳动的附加值更多地存在

于农业产出中； 在商品社会， 人类劳动的附加值更多

地存在于比农业产出更高级的产品及对应的生产阶段

中。 计量附加值最方便易行的方式是观测交易行为及

与之相对应的交易物和交易额。 对货币化的交易额按

照比例征税自然就成为货物和劳务税的主要征收

形式。
针对所得课税的税类在社会发展过程中逐步出

现。 公司是企业组织形式中的高级形式。 公司运营过

程中的收入减除成本及费用等后形成的利润应分摊政

府提供公共服务的成本， 公司需要缴纳企业所得税。
个人获得所得需要缴纳个人所得税。 所得税尤其个人

所得税逐步成为政府收入的重要形式。
三类税种是税制结构的三个支柱。 所得税的课税

对象是作为流量的收入； 货物和劳务税的课税对象是

生产、 流通和消费过程中交易的商品和劳务； 财产税

的课税对象主要是沉淀为存量资产的房地产。 前两类

税种的收入与经济周期相关性较强； 房地产税以房地

产为课税对象， 以筹集收入为目的的房地产税类型税

基较宽， 在计税依据和税率特殊设计的情况下①， 收

入还相对稳定 （ Ｌｕｔｚ 等， ２０１１［５］； Ｍｉｋｅｓｅｌｌ 和 Ｌｉｕ，
２０１３［６］； Ａｎｄｅｒｓｏｎ 和 Ｓｈｉｍｕｌ， ２０１８［７］ ）。 所得税中的

个人所得税税制设计是累进的， 使用时被赋予更多的

再分配职能； 针对住房的房地产税更注重收支关联和

经济效率 （Ｈｏｕ 等， ２０１９） ［２］。 三者相互搭配， 使得

公共服务的成本按照不同方式在纳税人之间进行

分摊。
出于各种原因， 三个支柱的收入在各国的比重并

不一样。 有些国家如日本从 ２０ 世纪 ６０ 和 ７０ 年代看，
所得税占比较大， 但改革以后货物和劳务税的比重逐

步提高； 有的国家如美国在 ２０ 世纪 ３０ 年代前， 房地

４１
① 实践上， 房地产税的计税依据不完全紧跟市场价格， 在 “以支定收” 模式下税率还是浮动的， 这导致了收入的稳定性。
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产税占比不低， 但后来货物和劳务税的比重也开始提

高； 我国自改革开放以来， 货物和劳务税占比很高，
改革过程中所得税尤其是个人所得税比重逐步提升

（占比仍然偏低）， 但财产税占比不高。 从经合组织

各国近年来平均情况看， 针对存量房地产课征的税

收①占 ＧＤＰ 的比重为 ０􀆰 ９２％ （２０１７ 年数据）。 我国

的房产税和城镇土地使用税属于经合组织口径中针对

存量房地产课征的税收。 根据财政部数据统计， ２０２１
年我国房产税收入 ３ ２７８ 亿元， 城镇土地使用税收入

２ １２６ 亿元。 如以上述两项之和为分子， 以 ２０２１ 年全

年国内生产总值 １１４ 万亿元为分母， 则这一比例为

０􀆰 ４７％， 为经合组织国家平均值的一半。 如果对标相

对发达的几个大国， 会显得更低一些， 主要差别在于

对居住性住房的房地产税上。
（二） 三个支柱与政府间财政关系

三个支柱还与政府层级有一定的对应关系。 所得

税中的个人所得税在税制设计中往往收入越高， 边际

税率越高； 从个人所得税的收支配比关系看， 低收入

者更有利。 个人所得税的收支过程更体现再分配的特

征。 地区发展需要高端人才， 而高端人才和高收入存

在因果关系。 地区之间的竞争希望吸引高端人才， 而

不是低端人才； 实际中的竞争手段往往是通过各种方

式补贴高端人才， 而不是更多地体现再分配特征。 因

而， 财政的再分配职能 （Ｒｅｄｉｓｔｒｉｂｕｔｉｏｎ） 和个人所得

税工具使用的强度更多的是由上级政府尤其是中央政

府承担或体现。 在地区发展不平衡， 经济和人才集聚

程度高的情况下， 个人所得税收入归上级政府对再分

配职能的体现更强。
货物和劳务税在不同国家形式不一。 对于一般货

物和劳务税， 不少国家采取对各个环节增值额为依据

进行课税， 即增值税； 也有一些国家在最终消费端课

税， 如美国的零售税 （Ｒｅｔａｉｌ Ｓａｌｅｓ Ｔａｘ）； 对于特定

货物和劳务税， 可以在生产环节、 中间环节或最终消

费环节课税。 实践上看， 货物和劳务税收入为多级政

府共有或单独享有。
财产税中房地产税的课税对象为不动产。 土地和

地上建筑物供给不会像劳动力和其他生产要素一样在

特定区域具有非常大的弹性。 对工商业房地产， 附加

其上的税负差异不至于对使用其作为生产要素的企业

产生较大的激励 （Ｋｅｎｙｏｎ 等， ２０１２［８］）。 对居住性住

房， 尤其在居住和生产经营分区情况下， 居住区政府

提供公共服务成本的分摊标准会先天落在房地产这一

课税物上②。 此时， 房地产税的使用还具有受益税性

质。 从这一角度看， 对工商业和居住性房地产税征税

并归于地方政府， 有不少优势。

三、 房地产税： 中央税还是地方税？

（一） 房地产税作为地方税的理由

所谓 “中央税”， 还是 “地方税”？ 不仅指的收

入是否归地方， 还涉及地方是否参与税率等税制要素

设计， 地方是否参与征管， 收入是否由地方自主使用

等。 本部分主要探讨收入是否归地方。 在 “地方”
层面， 本文又区分 “中间层级” 和 “基层”③。 如映

射到我国， 可以将省级政府视为中间层级； 区县和乡

镇作为基层。 考虑我国地市级政府曾经作为地区行政

公署而现在又作为一级政府的历史及其承上启下的重

要性， 地市级介于中间层级和基层之间。 本文所讨论

的 “地方税” 中的 “地方” 主要指向是 “基层”。
国家人口有多有少， 面积有大有小。 大国某个基

层政府服务或覆盖的人口有可能比小国全国人口都要

多。 在一些大国作为基层或中间层级政府重要收入的

房地产税， 可能在小国就是全国性的收入。 讨论房地

产税作为中央税还是地方税的问题还需要考虑大国和

小国的差异。 由于房地产税有很多类型， 既有宽税

基、 作为收入工具的房地产税； 也有税基相对窄、 作

为调控工具的房地产税。 讨论房地产税上下级政府收

入归属问题上， 本文讨论的是宽税基、 作为收入工具

的房地产税， 但会涉及作为调控工具的房地产税。
因为房地产税给纳税人带来的 “痛感” 较强，

由房地产税收入形成的公共服务也必须让纳税人的

“获得感” 最强。 货物和劳务税和所得税缴纳时先有

５１

①
②

③

ＯＥＣＤ 收入统计中 ４ １００ 款 Ｒｅｃｕｒｒｅｎｔ ｔａｘｅｓ ｏｎ ｉｍｍｏｖａｂｌｅ ｐｒｏｐｅｒｔｙ。
如美国不少基层政府 （Ｍｕｎｉｃｉｐａｌｉｔｙ） 服务的区域基本上都是规划 （或自然形成） 为居住区域。 除此之外房地产类型基本没有， 也基本没有

实体性工商业活动。 此时， 基层政府获取货物和劳务税及所得税收入的可能性极低， 唯有可能的就是房地产税 （当然， 此时人头税也是可以

的）。 类同我国的居民小区， 不可能通过增值税或所得税分摊物业维护成本， 仅能通过按面积标准收费的物业费形式进行。 从这种意义上看，
我国的物业费是以 “费” 形式存在的 “房地产税”。
毛泽东同志 （１９５６ 年 ４ 月 ２５ 日） 提到， “中央和地方的关系也是一个矛盾”， 同时他还提到 “还有一个地方和地方的关系问题， 这里说的主

要是地方的上下级关系问题。” ［９］
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现金流入， 后进行纳税。 而房地产税的缴纳与当期有

没有现金流无关； 在征管方式上一般不像所得税那样

采取预扣制。 这就使得房地产税缴纳带来的痛感较

强。 既然痛感较强， 使用房地产税提供的公共服务要

求体现在离纳税人最近的地方政府。 痛感属于主观感

受层面。 既然是主观感受， 则痛感的强弱势必会受到

价值观的影响。 在强调自由、 多元化和分权价值观的

国家， 更要求收入归属基层政府； 在强调集中价值观

的国家， 房地产税收支循环中覆盖的人口可能更广。
房地产税作为地方税还有更多其他的缘由： 如税

基的不可移动性、 扭曲不如其他税那么大等， 上文已

有部分分析。
（二） 各国房地产税收入归属的实践

从各国开征房地产税的实践看， 往往基于筹集收

入的房地产税的收入归基层政府， 而基于调控的房地

产税倾向于归上级政府。
韩国的房地产税有地方财产税 （ Ｌｏｃａｌ Ｐｒｏｐｅｒｔｙ

Ｔａｘ） 和综合不动产税 （ Ｃｏｍｐｒｅｈｅｎｓｉｖｅ Ｒｅａｌ Ｅｓｔａｔｅ
Ｈｏｌｄｉｎｇ Ｔａｘ） 两种。 地方财产税以筹集财政收入为目

的， 对于普通居民住房实行超额累进税率， 收入直接

进入三级政府中最基层政府 （首尔市除外）。 综合不

动产税于 ２００５ 年 １ 月 ５ 日开征， 立足于税负公平并

调控房价。 在税收开征时， 以家庭为单位将在全国的

不动产予以加总并给予 ６ 亿韩元的免征额①。 在政策

实施过程中， 将以家庭为单位改变为以个人单位

（每人免征 ６ 亿韩元）， 使得税收的波及面更窄。 综

合不动产税归入中央收入， 使用时在地区之间进行再

分配。 从两种税的规模来看， 地方财产税是基层政府

的重要财政收入， 综合不动产税规模相对有限。 ２０２０
年， 地方财产税收入 １３􀆰 ８ 万亿韩元， 占中间层级和

基层政府税收收入的 １３􀆰 ５％， 纳税数量约为 ３ ７００ 万

件。② 综合不动产税收入 ３􀆰 ６ 万亿韩元 （ＯＥＣＤ 收入

统计口径）， 占中央政府税收收入的 １􀆰 ２６％， 其纳税

人数量为 ７４ 万人。③

日本基于收入的房地产税为固定资产税 （Ｆｉｘｅｄ
Ａｓｓｅｔｓ Ｔａｘ）。 固定资产税占日本三级政府中最基层政

府税收收入的 ４０􀆰 ６％。④ 基于调控的房地产税有土地

价值税 （Ｌａｎｄ Ｖａｌｕｅ Ｔａｘ） 和特别土地保有税 （Ｓｐｅｃｉａｌ
Ｌａｎｄ Ｈｏｌｄｉｎｇ Ｔａｘ）。 土地价值税属于中央收入。 １９９２
年税率为 ０􀆰 ２％， 之后年度为 ０􀆰 ３％。 该税税基较窄，
立足于抑制土地投机， 对评估单价低于 ３０ ０００ 日元 ／
平方米的土地免征， 首套住宅占地小于 １ ０００ 平方米

的免征。 特别土地保有税于 １９７３ 年开征， ２００３ 年停

征， 属于市町村税， 目的在于抑制空置土地的持有

（Ｉｓｈｉ， １９９１［１０］）。
英国的房地产税就收入归属来看， 分为两大类

（英格兰情况）。 一类是对住房征收的房地产税。 在

２０ 世纪 ９０ 年代初人头税 （Ｃｏｍｍｕｎｉｔｙ Ｃｈａｒｇｅ 或 Ｐｏｌｌ
Ｔａｘ） 改 革 失 败 后， 改 革 为 现 行 的 “ 议 政 税 ”
（Ｃｏｕｎｃｉｌ Ｔａｘ）。 议政税施行分级定额税率， 收入归地

方政府。 另一类是针对工商业房地产的房地产税

（Ｂｕｓｉｎｅｓｓ Ｒａｔｅｓ）。 ２０１３—２０１４ 财年前， 后一税种收

入的 １００％进入中央政府， 然后按照人口数量在各基

层政府之间进行再分配。 自 ２０１３—２０１４ 财年始， 出

于给与基层政府更多发展经济激励的考虑， ５０％的税

收划给地方政府。
美国的房地产税各州情况不一。 从 Ｔｉｅｂｏｕｔ⁃Ｏａｔｅｓ⁃

Ｈａｍｉｌｔｏｎ 模型 （ Ｔｉｅｂｏｕｔ， １９５６［１１］； Ｏａｔｅｓ， １９６９［１２］；
Ｈａｍｉｌｔｏｎ， １９７５［１３］） 看， 自然是收支落在越基层越有

利于公共服务效率。 不过， 模型毕竟是理论上高度抽

象的。 在州及以下层面， 有的州在某些方面更强调集

中， 而有的州则不那么集中。 有的是在州以下合并基

层政府 （如学区） 以扩大房地产税统筹使用范围。
美国自 ２０ 世纪 ４０ 年代超过 １１􀆰 ５ 万的独立学区， 缩

小至 ２０１２ 年的 １􀆰 ３ 万 （Ｆｉｓｈｅｒ， ２０１８［１４］）。
我国是单一制国家， 更为强调集中和均等化。 尽

管政府层级有五级， 居民纳税过程中潜意识里不区分

缴纳的税收是哪一级政府的。 这与讲求分权国家的居

民不同， 居民关于税收成本和公共服务匹配意识不是

那么强烈。 Ｔｉｅｂｏｕｔ （１９５６） ［１１］模型在我国一定程度存

在， 其所述公共服务及成本和关联往往在私人小区的

层面实现。 就我国情况看， 宽税基以筹集收入为目的

的房地产税可以归入区县级政府， 不建议再下沉至乡

镇或街道一级政府。 至于基于调控的房地产税， 则可
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①
②
③

④

对于家庭只有唯一住房情况， 免征额为 ９ 亿韩元。
来源： 《２０２１ 年韩国地方税统计年鉴》 （２０２１
����	�）。
综合不动产税纳税人数量来源于 ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｔａｓｉｓ􀆰 ｎｔｓ􀆰 ｇｏ􀆰 ｋｒ ／ ｗｅｂｓｑｕａｒｅ ／ ｗｅｂｓｑｕａｒｅ􀆰 ｈｔｍｌ？ ｗ２ｘＰａｔｈ ＝ ／ ｃｍ ／ ｉｎｄｅｘ􀆰 ｘｍｌ 中的表 １－３； 个人纳税人数量及

数额来自表 ７－１－１。
来源： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｓｏｕｍｕ􀆰 ｇｏ􀆰 ｊｐ ／ ｍｅｎｕ＿ｓｅｉｓａｋｕ ／ ｈａｋｕｓｙｏ ／ ｉｎｄｅｘ􀆰 ｈｔｍｌ＃ｃｈｉｈｏｕ⁃ｅｎ。
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以视具体目的和税制要素， 收入归于上一级政府。

四、 房地产税与地方税权

（一） 税收 “三权”
税权包含 “三权”， 即立法权、 受益权和征管

权。 立法权指的是在决定税种开征、 税率、 计税依据

和减免税设计上的权力； 受益权指的是收入是否归入

该级政府； 而征管权指的是直接面向纳税人征收的权

力或责任。 在单一制国家， 房地产税的税权最终来源

于中央。 中央决定税权的各个侧面及地方的自主度。
一些联邦制国家， 房地产税税权最终来源于地方政

府， 如美国由州宪法决定税权的配置及基层的自主

度。 由于上一部分已经探讨了受益权问题， 本部分重

点探讨立法权和征管权。
地方政府的税收自主权， 指的是地方政府在多大

程度上拥有税权， 体现在税收 “三权” 的各个侧面

上。 地方有自主权不意味完全无约束的绝对自由。 美

国州宪法中会规定房地产税的课税范围、 税前扣除、
税后减免及税率决定方式等。 地方在这个范围内实

施。 日本和韩国的房地产税税率、 计税依据、 减免和

收入归属都是由中央政府决定， 地方政府在税率和税

收征管上有一定的自主权， 但不是太大。 英国为单一

制国家， 包含苏格兰、 英格兰、 威尔士和北爱尔兰几

个部分， 尽管各地关于房地产税的设计有一定差异，
但框架基本相同， 税权最终来源于中央。 ２０ 世纪 ９０
年代前后地方税改革即由中央政府主导。 世界各国地

方关于房地产税的自主权不一， 这与各国国情和历史

息息相关。
（二） 多级政府关于房地产税税权配置的案例

关于房地产税在地方上的自主权， 以下列举几个

案例借以说明问题。 案例之一是美国加利福尼亚州

（加州） 的第十三号提案。 该提案的重点如下： １９７５
年 ３ 月 １ 日前购买的房地产以该时点的市场价值为基

准； 提案实施后发生交易的房地产以交易日的市场价

值为准； 提案实施后， 财产评估值的涨幅以每年 ２％
为限， 或者以通货膨胀的年上涨幅度为限， 两者间取

低值。 这个方案导致同样的房地产因为购买时点在同

一辖区面临不同的税负， 非常不公平； 就其经济效应

看， 也限制经济要素的流动性， 带来效率损失 （任
强等， ２０２１［１５］）。 按道理说这种政策由公众投票通过

并实施， 但实施前后的过程说明了 “非理性” 的民

主带来了结果。 我国是单一制国家， 若房地产税在我

国实施， 务必要在充分研究各国经验教训的基础上由

中央政府把握给与地方自主的点和程度。
案例之二是日本固定资产税关于税率和税基评估

政策的实践。 长期以来， 日本固定资产税的标准税率

为 １􀆰 ４％。 但是， 房价跨时期有涨有落， 不同区域房

价也高低不一。 为规避房价巨幅波动带来的冲击， 同

时， 也为减轻高房价地区税收给纳税人带来的痛感，
地方政府采取调低 “事实” 评估比率的办法。 １９７９
年， 基于房地产税的评估价为官方评估市场价的比

率， 全国平均为 ６１􀆰 ４％； 到了 １９９１ 年， 房价上升很

快， 这个比率下降到了 ３６􀆰 ３％。 １９９１ 年， 高房价的

东京几个特别区的比率平均为 ２１􀆰 ９％， 大阪市为

１４􀆰 ６％， 而其他房价没这么高的城市， 这一比率为

５０％ （Ｉｓｈｉ， １９９１［１０］）。 显然， 需要给地方政府调整

名义税率的自主权； 如果名义税率限制过严， 需要给

地方政府调整评估比率的自主权， 以统一调整市场价

和评估价的偏离程度。
案例之三是韩国建立全国统一不动产价值评估系

统的实践。 １９８９ 年前， 负责韩国不动产价值评估事

务的涉及多个部门。 涉及地方税的由内务部 （Ｍｉｎｉｓｔｒｙ
ｏｆ Ｉｎｔｅｒｉｏｒ）、 涉及国税的由财政部 （Ｍｉｎｉｓｔｒｙ ｏｆ Ｆｉ⁃
ｎａｎｃｅ）、 涉及土地房屋补偿的由建设部 （Ｍｉｎｉｓｔｒｙ ｏｆ
Ｃｏｎｓｔｒｕｃｔｉｏｎ）、 涉及抵押的由不动产评估委员会

（Ｋｏｒｅａ Ａｐｐｒａｉｓａｌ Ｂｏａｒｄ） 来评估。 自 １９８９ 年开始，
韩国开始整合全国土地价值评估系统， 并在 ２００５ 年

整合包含住房在内的全国不动产价值评估系统。 以

２０１８ 年情况为例， 中央政府先在全国选择 ５０ 万块参

考地， 并评估其市场价值； 之后， 由地方政府参照参

考地的评估价值评估全国 ３ ２００ 万块不动产的价值。
在这个过程中， 评估标准和规范由中央制定， 评估过

程由中央监管。 集成化的评估为包含地方财产税和综

合不动产税税基评估在内的 ６０ 项公共事务提供依据。
在评估征管过程中， 韩国有集中、 也有分散。① 尽管

房地产税为地方税， 中央政府在评估事项中不介入也

可以实现其功能， 如美国。 但若房地产税在地方多级

政府共享 （收入分享或税基分享） 时， 在评估问题

上适当集中有利于更好发挥规模效应。
在房地产税税政上要恰当寻求集权与分权的边

７１
① 来源： ｈｔｔｐｓ： ／ ／ ｗｗｗ􀆰 ｏｉｃｒｆ􀆰 ｏｒｇ ／ ⁃ ／ ｋｏｒｅａ⁃ｓ⁃ｍａｓｓ⁃ａｓｓｅｓｓｍｅｎｔ⁃ｓｙｓｔｅｍ⁃ｏｆ⁃ｌａｎｄ⁃ｐｒｉｃｉｎｇ⁃ｆｏｒ⁃ｔａｘａｔｉｏｎ⁃ｕｔｉｌｉｚｉｎｇ⁃ｉｃｔ。



·财政税收· 　 ２０２３ 年第 １０ 期

界。 如在我国实施， 需要赋予地方一定的自主权。 我

国是单一制国家， 最高权力机关为人民代表大会。 我

国 《立法法》 第八条规定， “下列事项只能制定法

律： …税种的设立、 税率的确定和税收征收管理等税

收基本制度。” 法律可以在自由度上赋予地方不小的

空间和幅度， 并由地方自行决定。 然而， 如何开征？
税前减免和税收免除如何确定？ 在这些问题上， 需要

保持一定的集中。 中央政府要发挥我国制度优势， 在

研究各国经验和教训的基础上， 确定地方政府政策设

计上的正面和负面清单， 保持一定的掌控力， 但又给

与一定的自主度。

五、 房地产税： 宽税基还是窄税基？

（一） “宽税基” 和 “窄税基”
税基指的是行政区域内予以课税的个体基数之

和。 如果是从价税， 则指的是课税客体的价值之和。
税基有潜在税基和实际税基之分。 潜在税基指的是如

果没有任何减免时， 所有课税客体的价值之和。 实际

税基指的是在有减免时， 实际课税客体的价值之和。
实际税基越接近潜在税基， 则越是 “宽税基”； 实际

税基占潜在税基比例较小， 则越是 “窄税基”。 在房

地产税是 “宽税基” 的情况下， 绝大多数房地产的

价值都在实际税基内； 在 “窄税基” 的情况下， 由

于部分类型、 部分比例或额度房地产价值被扣除或免

除， 导致只有较小部分价值保留在房地产税的实际基

数之内。
以获取收入为目的的房地产税往往是宽税基的。

以调节为目的房地产税往往是窄税基的。 房地产税税

基的宽窄取决于房地产税政策希望实现的目标。 在技

术细节上， 受税前和税后减免因素的影响。
（二） 我国实施宽税基房地产税的缘由

本文讨论的房地产税是希望房地产税以宽税基存

在， 下面几条的意见都指向宽税基的房地产税。
第一， 房地产作为家庭财富的重要组成部分， 增

加对存量财富的课税， 有助于完善税制结构。
第二， 房地产税是附加在房地产上的后置性每

年需要征收的税收， 增加后置性年度税收的同时势

必影响前置一次性的土地收入。 对政府来说， 同一

块土地的收入在多个时间区间进行平滑化处理， 有

利于改变政府行为方式， 缓和即期 “竭泽而渔” 的

行为， 有利于形成通过提高公共服务提升土地价值

进而房地产税收入的正向循环 （任强等， ２０１７［１６］；

邵磊等， ２０２０［１７］）。
第三， 房地产税倒逼政府提高整体绩效和不动产

管理水平。 房地产税 “痛感” 较强， 纳税人势必要

求基层政府预算透明和提高基层治理水平； 同时， 房

地产税的实施， 要求政府完善不动产评估、 统计等机

制， 使其成为宏观调控和完善国家治理的高质量

抓手。
第四， 房地产税可以作为促进房地产业良性循

环和健康发展的基础性制度和长效机制。 尽管有房

地产税的国家也可能有泡沫的存在， 但税收成本的

增加可以加大一部分持有成本， 对泡沫的存在起到

负向作用。
一个完善的治理工具可能需要多代人的努力才能

形成， 应做好房地产税税基评估、 政策研究工作， 稳

步推进， 在宽税基的基础上从低实际税率和可接受的

税负起步。

六、 房地产税的税前减免：
广覆盖还是靶向低收入？

（一） 房地产税是 “对物税”， 还是 “对人税”？
“对物税” 的课税对象是物， 不考虑人的因素。

货物和劳务税是典型的 “对物税”， 税收缴纳和人没

有太大的关系。 “对人税” 的课税对象是人 （含家

庭）， 同样的课税客体， 应纳税款会因个人情况而

异， 如个人所得税。
房地产税可以设计成 “对物税”， 也可以与人有

一定的关联， 并演变为 “对人税”。 假若缴纳 “房地

产税” 的多少仅与房地产及所处的区域有关系， 而

与持有该房地产的人没有任何关系， 则该房地产税

就是完全的对物税， 如韩国的地方财产税； 假若中

高收入人群正常缴税， 低收入人群有适当减免， 自

住和业主退休有减免， 则房地产税就有一定 “人”
的因素在内， 如美国不少州的房地产税； 假若房地

产税的设计主要是基于人的因素， 则更像是 “对人

税”， 如韩国的综合不动产税， 以家庭或人为单位

纳税。 总体来看， 基于收入为目的的房地产税更像

是 “对物税”， 而基于调控为目的的房地产税更像

是 “对人税”。
（二） 房地产税政策中对人的因素的考虑

为了提高房地产税的可接受度， 在关于我国未来

房地产税政策的讨论中附加了不少对人的考虑。 其

中， 税前减免是讨论的核心之一。 笔者总结了目前税

８１



　 ２０２３ 年第 １０ 期 ·财政税收·

前减免的几种说法， 并标识为 “面积减免” “价值减

免” “套数减免” 和 “单价起征点”① 四种 （见表

１）。 每一种减免税下， 又可能分为多种方式。 其中，
前三大类是基于 “对人税” 的设计。 这些减免政策

考虑添加了不少调节因素， 实施后也会对人的行为产

生不少影响。

表 １ 房地产税减免税方式的预期效应

或需要关注 （避免） 的问题

减免税方式 预期效应或需要关注 （避免） 的问题

一、 面积减免

１􀆰 按每套赋予减免面积 “大房子换多套小房子”

２􀆰 按 家 庭 赋 予 定 额 减 免

面积
“假离婚”

３􀆰 按家庭成员数赋予减免

面积

多生育子女， 增加赡养老人数量； 界

定家庭成员增加征管成本

二、 价值减免

１􀆰 按每套赋予减免价值 “大房子换多套小房子”

２􀆰 按家庭赋予减免价值 “假离婚”

３􀆰 按 家 庭 成 员 赋 予 减 免

价值

多生育子女， 增加赡养老人数量； 界

定家庭成员增加征管成本

三、 套数减免

１􀆰 每家庭减一 （两） 套
“假离婚” “多套小房子换成单套大房

子”

２􀆰 每人减一 （两） 套
多生育子女， 增加赡养老人数量； 界

定家庭成员增加征管成本

四、 单价起征点
起征点附近的价格核实增加税收征管

成本

以 “面积减免” 说中按家庭赋予定额减免面积

为例， 笔者虚拟了一个案例。 假设甲在北京市西城区

居住， ３０ 年前单位分了一套 １００ 平方米的住房， 按

照 ７ 万元 ／平方米的价格计算， 该住房市值 ７００ 万元；
乙在北京市延庆区居住， ３０ 年前从单位分到一套 １１０
平方米的住房， 按照 ２ 万元 ／平方米的价格计算， 该

住房市值 ２２０ 万元。 在 ２０ 世纪末住房改革时， 甲和

乙从单位 （政府） 购得住房产权， 但价格相差不大。
假若北京市政府规定减免面积为 １００ 平方米 ／户， 那

么， 甲虽然住在市中心， 房价也比较高， 但因为住房

面积小于免征面积， 不需要缴纳房地产税； 乙尽管住

在距离核心区域较远的地方， 房子价值也较低， 但因

为面积较大， 需要缴纳房地产税。 显然， 乙会质疑该

房地产税减免政策中的公平问题。
再以 “套数减免” 说中按家庭人口赋予减免套

数 （ “见证就免” ） 为例。 假设甲乙两个家庭在北京

各拥有三套住宅， 该地规定可按家庭人口数免予征收

与家庭人口数一致的住房。 甲在二环内拥有一套 ２００
平方米的别墅， 并在远郊拥有 ２ 套各为 ５０ 平方米的

公寓； 乙在远郊拥有三套均为 ５０ 平方米的公寓。 两

个家庭都是夫妇二人， 子女均已单独立户。 按照政

策， 甲选择远郊一套 ５０ 平方米的公寓作为纳税对象，
乙同时也选择一套 ５０ 平方米的公寓作为纳税对象。
两个家庭财富差距很大， 纳税基本一致。

如此种种， 四种减免类型表面上看貌似公平， 公

众讨论时也易于被接受。 然而， 一旦实施后续必出现

各种质疑。 实际享受政策优惠的不是真正的低收入人

群。 长期看， 会给税收公平和经济效率带来负向影

响， 给后续的政策执行埋下不稳定的伏笔。 我们总体

认为， 房地产税的设计更应接近 “对物税” 特征，
如需在税收减免中考虑 “人” 的因素， 则应真正靶

向低收入人群， 而非上述的广覆盖。

七、 房地产税与收入分配

（一） 房地产税： 基于效率还是收入分配

研究房地产税与财政的关系， 一般都从 Ｔｉｅｂｏｕｔ
（１９５６） ［１１］模型说起。 他在观察美国基层政府运行事

实的基础上， 进行高度抽象。 他试图说明基层政府如

何通过 “类市场” 的方法使得基层公共服务的提供

能够满足多样化的需求， 实现配置效率。 Ｏａｔｅｓ
（１９６９） ［１２］通过实证说明， 使得美国基层政府收支关

联的税是房地产税； Ｈａｍｉｌｔｏｎ （１９７５） ［１３］ 继续完善，
说明规划限制 （Ｚｏｎｉｎｇ） 与房地产税的交互作用使得

辖区公共服务成本在家庭之间的分配满足最低标准以

实现效率。 Ｔｉｅｂｏｕｔ⁃Ｏａｔｅｓ⁃Ｈａｍｉｌｔｏｎ 模型中描述的基层

政府实际是个俱乐部。 俱乐部内的家庭是相对同质的

（Ｈｏｍｏｇｅｎｅｏｕｓ）， 而不同俱乐部之间是异质的 （Ｈｅｔ⁃
ｅｒｏｇｅｎｏｕｓ）。 居民在不同俱乐部之间进行选择， 多获

得公共服务收益、 多付出成本； 少获得公共服务收

益、 少付出成本。 类同个人购买私人物品： 有人花费

较高的价格购买奢侈消费品， 而另一些人花费较低的

价格购买廉价消费品。 因而， 有专家分析房地产税是

受益税， 税收与公共服务成本相互关联， 影响房地产

税与收入分配好像没有什么太大的意义。

９１
① “单价起征点” 不是考虑人的因素。
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在研究 “极小” 的俱乐部政府公共服务提供时，
Ｔｉｅｂｏｕｔ⁃Ｏａｔｅｓ⁃Ｈａｍｉｌｔｏｎ 模型比较具备解释力。 然而，
房地产税有时也被覆盖人口更多、 内部人口异质性更

强、 服务面积更广的 （上级） 政府所使用， 高度抽

象的理论和现实有一定的距离。
（二） 房地产税与税负转嫁、 税收归宿

由于存在税负转嫁， 假定缴纳房地产税的人就是

直接承担房地产税的人过于简单。 关于房地产税的税

负转嫁和税收归属， 主要有三个观点， 分别是： 消费

税观点 （Ｅｘｃｉｓｅ ｔａｘ）、 资本税 （Ｃａｐｉｔａｌ ｔａｘ） 观点及

受益税观点 （Ｂｅｎｅｆｉｔ Ｖｉｅｗ） （Ｚｏｄｒｏｗ， ２０１１［１８］ ）。 消

费税观点从局部均衡视角分析房地产税归属， 认为针

对土地部分的房地产税由征税时的所有者负担， 而地

上建筑物部分的房地产税由承租人负担。 资本税观点

从一般均衡视角分析归属问题， 认为房地产税是对资

本这种要素的课税。 一般意义上看， 资本税会降低资

本的收益率。 然而， 由于房地产税的税率并非各地或

所有类型房地产都一致， 资本税观点认为这会视要素

的流动性产生一般均衡效应。 受益税观点体现在上文

中的 Ｔｉｅｂｏｕｔ⁃Ｏａｔｅｓ⁃Ｈａｍｉｌｔｏｎ 模型中， 将公共服务因素

考虑进来， 认为房地产税是对享受地方公共服务的收

费。 事实上， 三种观点各有其道理， 会在不同情形下

予以体现。 如从消费税观点和资本税观点看， 房地产

税是会转嫁的， 因而， 研究房地产税与收入分配的关

系时必须找到谁是真正的承担者； 如从受益税观点

看， 如上文所述似乎没有必要研究房地产税与收入分

配的关系。 尽管如此， 也有一些研究在强假设下研究

房地产税与收入分配的关系。
（三） 房地产税与缩小收入分配差异和税收公平

关于房地产税与收入分配， 需要区分两个角度。
角度一： 房地产税是否有利于缩小收入分配差异？ 考

虑视角是税收均等。 衡量上看， 可以使用基尼系数，
预期征税后的基尼系数小于征税前的基尼系数。 角度

二： 房地产税是否有利于税收公平？ 即是否收入多的

缴纳房地房产税的额度占收入比重越大①。 即， 房地

产税是累进的 （Ｐｒｏｇｒｅｓｓｉｖｅ）， 还是累退的 （Ｒｅｇｒｅｓ⁃
ｓｉｖｅ）。 衡量上看， 可以通过 Ｓｕｉｔｓ 指数 （Ｓｕｉｔｓ， １９７７［１９］）、
Ｋａｋａｗａｎｉ 指数 （Ｋａｋｗａｎｉ， １９７７［２０］） 或回归的方式进

行 （如 Ａｍｏｒｎｓｉｒｉｐａｎｉｔｃｈ， ２０２０［２１］ ）。 两个视角不同，

但在不少情况下方向一致。
房地产税在多大程度上影响收入分配？ 这取决于

多个因素， 即房地产税的税制要素、 收入和财富分配

的初始状况等。 假如随着家庭收入的提高， 以房地产

形式存在的财富占家庭总财富的比重逐步降低， 那

么， 同一比例没有任何减免的房地产税有可能恶化收

入分配， 有可能既会拉大税后基尼系数， 也会使税收

呈现出累退性的特征。 我们使用 《中国家庭追踪调

查》 （２０１８） 年数据静态模拟发现： （１） 随着家庭收

入的提高， 我国家庭房地产价值占家庭总资产的比重

不断提高。 （２） 在全国实际税率为 ０􀆰 ２４５％ （即税

收除以房地产价值） 的情况下， 假若没有减免， 则

税后基尼系数较税前有所扩大， 同时 Ｓ 指数和 Ｋ 指

数都为负。 换句话说， 一点减免都没有的房地产税

政策既恶化了收入分配， 同时也使得房地产税呈现

累退性。 （３） 在此基础上， 如果加入一定的断路器

（Ｃｉｒｃｕｉｔ Ｂｒｅａｋｅｒ） 政策 （ Ｂｏｗｍａｎ 等， ２０１９［２２］ ）， 即

添加针对低收入者的税后减免， 则税后基尼系数有可

能缩小， 同时， 也可能使得房地产税变成累退。 实际

结果如何， 仍取决于断路器政策的具体技术设置。 张

平和侯一麟 （ ２０１６ ） ［２３］ 利用中国家庭金融 调 查

（２０１１） 数据进行模拟， 并以 ０􀆰 ５％的实际税率分三

种方案进行测算， 他们发现有利于累进的方案排序为

“按人均价值 （各省份 ２０１１ 年住房销售平均单价乘

以 ３０ 平方米） 减免”、 “家庭首套减免” 和 “按人均

面积 （３０ 平方米） 减免”。
对于国外房地产税制要素设计如何影响收入分

配， 以 Ｐｌｕｍｍｅｒ （２００３）［２４］ 的研究为例说明。 Ｐｌｕｍｍｅｒ
（２００３ ） ［２４］ 对 美 国 得 克 萨 斯 州 达 拉 斯 县 （ Ｄａｌｌａｓ
Ｃｏｕｎｔｙ） 域内房地产税的累进性和累退性进行测度。
在达拉斯县域内的每处房地产至少需要缴纳县、 市

（Ｃｉｔｙ） 和学区 （Ｓｃｈｏｏｌ Ｄｉｓｔｒｉｃｔ） 的房地产税②。 他所

研究的样本分属于县域内 ２５ 个市和 １５ 个学区。 由于

联邦政府个人所得税对房地产税有税前扣除政策， 他

在研究中还考虑了联邦个人所得税税前扣除对房地产

税实际负担的影响。 总的结论为： 三类房地产税之和

在居民之间基本是比例的 （Ｐｒｏｐｏｒｔｉｏｎａｌ）， 稍微有一

点累进； 如果分别看县房地产税、 市房地产税和学区

０２

①
②

关于税收公平中 “收入” 的衡量， 有当年家庭年收入、 家庭永久收入等不同衡量办法。
关于美国县、 市和学区关系的分析， 见马海涛和任强 （２０１５） ［２５］的简要分析。
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房地产税， 则除了市房地产税稍微有一些累退， 其他

两种基本是比例的， 稍微有一点累进。 至于为何呈现

这种现象， 跟自住减免政策、 老年人减免政策和房

地产税的联邦个人所得税税前扣除政策等息息相

关。 有些政策貌似公平， 反而还会增加累退性， 如

联邦个人所得税对房地产税税前抵扣的政策。 享受

抵扣及个人所得税边际税率较高的不少都是高收入

阶层。 Ｐｌｕｍｍｅｒ （２００３） ［２４］的研究说明， 不能泛泛说

房地产税是累进还是累退的， 必须得看税前扣除政策

和税后减免政策等。
财政在调节收入分配上发力， 要靠收和支两个方

面①。 “收” 方面有所得税、 货物和劳务税及财产税

等； 社会保障中的社会保险 （五险一金） 收支都发

力， 其中的社会救济和社会福利在 “支” 上发力；
转移支付指的是政府间尤其是上级政府对下级政府的

资金往来， 主要在区域之间实现再分配。 不同收支手

段在收入再分配问题上被赋予的权重会有不同。 在个

人所得税和社会保障之间的比较方面， 岳希明和种聪

（２０２０） ［２６］利用 《中国家庭收入调查》 （ＣＨＩＰ２０１８）
发现： 我国居民获得的来自政府的社会保障支出具有

缩小收入差距的作用， 且非常明显； 而个人所得税的

作用较小， 社会保障缴费的分配效应甚至为负。 如将

各种收支工具在再分配上的效果上进行排序， 需要更

多实证方面的证据。 政府实际上也在多管发力， 不断

探索， 以形成 “体现效率、 促进公平的收入分配制

度”。
关于房地产税在收入再分配中的作用， 本研究主

要的看法是： 房地产税政策首先不是为收入分配政策

而生， 但在政策设计中应注意房地产税的再分配效

果， 尤其是在税制设计中考虑税收政策实施对低收入

者的影响。

八、 房地产税是一项基础制度

（一） 我国房地产行业的发展与政策

房地产行业发展与所处经济发展阶段息息相关。
我国改革开放后经济活力大大激活， 我国作为新兴经

济体成为世界各国投资者争相投资的对象和沃土。 作

为生产活动必需但又相对稀缺的土地资源自然愈发显

得价值更高。 在存在升值预期并有借贷市场的情况

下， 房地产成为投资的热门对象。 房地产行业的发展

还带动着建筑、 金融、 家电和装修等行业， 其重要性

越来越突出并成为经济的支柱产业。 房地产行业下滑

对经济带来的负面连锁反应是决策者和学术界担心的

后果， 我国经济一定程度上形成路径依赖。 正因为如

此， 在经济并房地产市场下滑时， 往往信贷等房地产

调控政策放松； 在经济并房价上涨较快时， 房地产调

控政策收紧。
无论是处于强劲增长势头的新兴经济体， 还是稳

定发展的成熟发达的经济体， 都希望建立促进房地产

市场健康发展的基础性制度和长效机制②。 金融、 土

地、 财税、 投资、 立法和保障性住房等是各国促进房

地产市场健康发展的工具。 但由于各国情况不同， 不

同工具的使用效力不同。
（二） 房地产税与基础性制度和长效机制

与房地产相关的税收大概有三类： 以交易额为课

税对象的货物和劳务税， 如我国目前的增值税； 以所

得额为课税对象的所得税， 企业所得税、 个人所得税

和土地增值税 （实质是特定行业的附加所得税）； 房

地产保有环节的财产税 （１９８６ 版的房产税、 １９８８ 版的

城镇土地使用税和 ２０１１ 版沪渝两市的试点房产税）。
关于税收和房地产市场及泡沫的关系， Ｍｉａｏ

（２０１５） ［２７］建立了一个信贷推动的资产泡沫理论框架，
发现： 只要税率足够高， 房地产税和托宾税 （即对

收入额为依据的课税） 可以抑制房地产泡沫。 Ｗａｎ
（２０１８） ［２８］［２９］借鉴金融资产泡沫问题的相关研究， 将

其运用到房地产领域。 他认为， 在多期情况下， 不论

是托宾税、 所得税还是房地产税都能够抑制泡沫。 当

然， 前提同样是税率必须达到一定的水平。 他们在模

型中所称房地产税是直接按照房地产价值并配以适当

的税率的类型， 属于理论上宽税基的房地产税， 不是

类似上海和重庆试点的窄税基房地产税。

１２

①

②

《中共中央、 国务院关于新时代加快完善社会主义市场经济体制的意见》 （２０２０ 年 ５ 月 １１ 日） 指出， 要 “健全以税收、 社会保障、 转移支付

等为主要手段的再分配调节机制”。
２０１６ 年年底中央经济工作会议首次提出， “要坚持 ‘房子是用来住的、 不是用来炒的’ 的定位， 综合运用金融、 土地、 财税、 投资、 立法等

手段， 加快研究建立符合国情、 适应市场规律的基础性制度和长效机制， 既抑制房地产泡沫， 又防止出现大起大落。” ２０２１ 年中央经济工作

会议再次重申， “要坚持房子是用来住的、 不是用来炒的定位， 加强预期引导， 探索新的发展模式， 坚持租购并举， 加快发展长租房市场，
推进保障性住房建设， 支持商品房市场更好满足购房者的合理住房需求， 因城施策促进房地产业良性循环和健康发展。”
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也有一些实证研究探讨税收和房地产市场及泡沫

的关系。 Ｖａｎ ｄｅｎ Ｎｏｏｒｄ （２００５） ［３０］从与住房相关的个

人所得税与房地产税政策宽松程度分析税收与房地产

市场波动之间的关系。 理论上看， 税收政策越是宽

松， 房地产需求对房地产价格的弹性越大， 房地产市

场越容易波动。 实证上， 他用个人所得税住房贷款利

息扣除 （Ｄｅｄｕｃｔｉｏｎ） 或抵免 （Ｃｒｅｄｉｔ） 程度高低、 对

住房估算租金 （Ｉｍｐｕｔｅｄ Ｉｎｃｏｍｅ） 是否征所得税或房

地产税税负高低进行衡量。 综合各种因素， 作者计算

了个人所得税和房地产税的税收楔子 （Ｔａｘ Ｗｅｄｇｅ）。
他发现： 税收楔子越大， 房地产行业的波动程度越

小， 比较典型的是德国和法国两个国家。 Ｂｌöｃｈｌｉｇｅｒ
等 （２０１５） ［３１］对 ＯＥＣＤ 国家房地产税与房地产价格间

的关系进行了研究。 他们发现房地产税收入占 ＧＤＰ
比重与房地产价格增速和波动呈现出负相关关系。

综合相关理论及实证研究， 宽税基的房地产税有

助于在长期弱化泡沫。 房地产税可以成为促进房地产

业良性循环和健康发展的基础性制度和长效机制

之一。

九、 房地产税与泡沫根治

（一） 泡沫、 房地产泡沫

市场经济下， 价格反映供需。 当较多投机需求掺

入其中导致价格上扬并偏离经济支撑时会产生泡沫。
当泡沫较大时， 会带动各种生产要素过分投入该物品

的生产； 而当泡沫破灭时， 过度供给的物品并非经济

体真实需要的物品， 此时已经投入的各种生产要素形

成了低效率供给。 不仅如此， 泡沫产生后， 过多的金

融资本和实物资本聚集在泡沫产生行业， 还会挤压其

他行业的生存空间。 因而， 泡沫的产生和破灭会破坏

社会生产， 产生无效率的供给， 其被形象地视为经济

中的 “癌症” （Ｗａｎ， ２０１８［２８］）。
在新兴经济体的上升期， 经济的潜在增长会使得

投资者预期供给弹性较小的房地产的价值会更快地增

长。 比较宽松的借贷约束进一步会助推房地产价值更

快增长的预期， 这样， 房地产市场上的投机行为会进

一步加剧。 房地产市场的泡沫还会挤占实体经济的资

金， 因为信贷机构的信用额度都用于房地产行业， 从

而对实体经济产生挤压。
（二） 有房地产税国家和地区的房地产泡沫

世界不少国家和地区有房地产税， 历史上也确实

存在房地产泡沫。 美国的房地产税占房地产价值的

１％左右， 占家庭税前收入的 ３％左右。 ２００８ 年美国

“次贷” 危机中的次级债主要投向就是房地产贷款。
当较大比例借款人的收入不足以按时偿还贷款时，
“次贷” 危机爆发了。 可见， 有房地产税的国家， 也

可能存在房地产泡沫。
一些文献提到， 正是因为日本 ２０ 世纪 ９０ 年代初

开征了房地产税才导致彼时房地产泡沫的破灭。 实际

上， 这是不正确的。 日本一桥大学财政学家石弘光佐

证， ２０ 世纪 ８０ 年代， 日本经历了二战后的第 ３ 波房

价高速增长， 城市区域房价在 １９８５ 年至 １９９０ 年期间

平均增长了 ３ 倍 （ Ｉｓｈｉ， １９９１［１０］ ）。 日本政府希望通

过房地产税改革抑制高速增长的房价。 具体措施之一

是调整房地产税的计税依据， 而不是开征房地产税。
早在 二 战 后， 日 本 政 府 一 定 程 度 上 借 鉴 夏 普

（Ｓｈｏｕｐ） 代表团的建议， 改革并建立了日本现行房

地产税的框架 （任强等， ２０１８［３２］）。 石弘光指出， ２０
世纪 ８０ 年代日本实施的宽松货币政策 （ “ Ｅａｓｙ
ｍｏｎｅｙ” Ｐｏｌｉｃｙ） 是房地产市场泡沫形成的重要因素。
到 １９９０ 年， 货币政策趋紧的时候， 房地产泡沫开始

破裂。 事实上， 在日本一揽子房地产税收改革于

１９９１ 年 ４ 月生效时， 日本房地产价格已经走在下坡

路上了。 当然， 一揽子房地产税收改革对房价下降有

无进一步助推作用， 尚需要相应研究进一步证实， 但

房地产泡沫形成的诱因显然不是因为没有房地产税，
房地产泡沫的破裂也不是归咎于房地产税本身。

作为新兴经济体， 韩国在 ２１ 世纪初也经历了房

地产市场的高速增长。 在房地产市场高速增长前， 韩

国也有房地产税。 再看一下我国的香港特别行政区。
殖民统治时期， 英国将房地产税移植到香港， 当地将

其称之为差饷 （Ｒａｔｅｓ） （Ｎｉｓｓｉｍ， ２０２１［３３］ ）。 后续香

港依旧出现了高房价， 即便现在也房价不菲。
实践表明， 有房地产税的国家和地区， 也可能存

在房地产 “泡沫”。 如果非从房地产税找原因的话，
或许是因为房地产税不够 “重”。

（三） 房地产税开征与即期投资者情绪

据统计， ２０２１ 年年末， 我国金融机构人民币各

项贷款余额 １９２􀆰 ６９ 万亿元， 房地产贷款余额 ５２􀆰 １７
万亿元。 房地产市场贷款占各项贷款余额的 １ ／ ４ 强。
部分贷款流到卖方， 即房地产开发企业， 部分流到买

方。 买卖方一定程度上存在着投机倾向。 持有成本的

２２
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增加会增加居住成本、 投资成本并影响投资或投机预

期， 从而会影响房地产市场的风向， 并会影响到金融

流域及其他领域。
目前， 确有一些关于房地产税政策在 “从无到

有” 过程中对房地产价格影响的研究， 如刘甲炎和

范子英 （２０１３） ［３４］、 Ｂａｉ 等 （２０１４） ［３５］、 Ｄｕ 和 Ｚｈａｎｇ
（２０１５） ［３６］、 Øｋｌａｎｄ （２０２０） ［３７］和 Ｊｉａｎｇ 等 （２０１９） ［３８］

等。 这些研究大多使用准实验的方法， 研究房地产税

政策变化对某地区的冲击。 前三个研究专门针对我国

上海和重庆的 ２０１１ 年房产税。 这三个研究得出的结

论不完全相同。 譬如 Ｂａｉ 等 （２０１４） ［３５］发现： 重庆试

点的房产税反而抬高了平均房价， 主要原因就在于重

庆试点房产税中 １００ 平方米免税面积所致， 税制设计

诱使投资从高端移到中低端住房。 Øｋｌａｎｄ （２０２０） ［３７］

研究了 ２０１６ 年挪威首都奥斯陆引入房地产税后对房

地产价格的影响。 与上海和重庆房地产税的大比例减

免类似， 奥斯陆的房地产税在计税依据 （计税依据

为实际房价的 ８０％） 上设置 ４００ 万挪威克郎， 将很

大一部分课税对象排除除外。 奥斯陆的税率也不高，
２０１６ 年为千分之二， ２０１７ 年升至千分之三。 对奥斯

陆的实证研究发现： 房地产税开征后， 房地产价格基

本没有多大的变化。 作者分析， 这或许是跟 “蜻蜓

点水” 式的政策有关， 纳税人并没有征税带来的疼

痛感觉。 Ｊｉａｎｇ 等 （２０１９） ［３８］ 使用一般均衡模型专门

针对我国情境， 模拟房地产税开征的经济效果。 他们

假设在 ２０２５ 年全国按照 １􀆰 ５％的税率征收房地产税，
模拟结果显示房价在当年会下降 ３６􀆰 １％。

综合八、 九两个部分的分析， 我们认为： 房地产

泡沫的产生不是因为没有房地产税， 抑制泡沫也不能

寄希望于房地产税。 当然， 宽税基的房地产税有助于

在长期弱化泡沫， 应当作为一项基础制度。 在实施过

程中， 应注意选择政策出台和实施时机， 尤其避免多

重紧缩政策叠加和经济下滑带来的剧烈冲击， 从低税

率做起。

十、 结语

２００３ 年以来， 国内学术界和智库圈及政策研究

部门对要不要开征、 如何开始和怎么开征等问题仍存

多重疑惑和质疑。 这些若不讲清、 阐明， 不利于下一

步税制改革的推进。 笔者发现确实一些研究和实践正

在推进， 不过也发现一些讨论又回到多年前的原点。
因而， 有必要继续将相关问题进一步讲清楚、 说

明白。
本文对涉及房地产税政策的八个方面进行分析。

总体结论是建议实施宽税基的房地产税。 在一个较长

的时期， 实施宽税基并辅之以从低变高的税率， 房地

产税收入比重逐步提高， 税制结构更加完善。 宽税基

的房地产税实施后， 收入归于地方。 在中央适当把握

赋权的点和程度后， 地方政府在税权上要有一定的自

主性。 在房地产税减免政策上， 做好测算， 重点靶向

低收入家庭。 房地产税的存在和泡沫有一定负向关

系， 但不是抑制泡沫的最根本因素。 从长期看， 可以

逐步增加保有环节税收使之成为促进房地产业良性循

环和健康发展的基础性制度和长效机制之一。
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金融错配与企业技术创新
———基于中国上市企业的经验证据
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［摘　 要］ 本文基于 ２００７—２０２１ 年中国 Ａ 股上市企业数据， 从创新投入和创新产出双重视角考

察金融错配对企业技术创新的影响。 研究结果显示， 无论是从创新投入视角还是从创新产出视角均发

现金融错配对企业技术创新产生显著的负面影响。 经过变换被解释变量和解释变量度量方式、 更改样

本时间跨度以及考虑内生性问题等稳健性检验， 研究结论仍然成立。 异质性检验结果表明， 金融错配

对企业技术创新的影响因企业所有权和行业技术特质不同而存在显著的差异， 且金融错配对企业创新

投入和产出的影响也因此有所差异。 本文从企业外部融资渠道和内部资本管理视角探究金融错配对企

业技术创新的作用机制， 并通过中介效应检验发现， 金融错配可以通过融资约束、 融资成本以及营运

资本波动的渠道作用于企业技术创新。 本文丰富了金融错配影响企业技术创新的研究框架， 为企业如

何提高技术创新水平提供了一定的经验证据和政策参考。
［关键词］ 金融错配　 企业技术创新　 作用机制　 异质性
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ｇｅｎｅｉｔｙ

５２



·金融保险· 　 ２０２３ 年第 １０ 期

一、 引言

党的二十大报告指出： “坚持创新在我国现代化

建设全局中的核心地位。” 在创新驱动发展的战略指

引下， 中国的创新意识逐渐加强， 创新能力日益突

出。 Ｒ＆Ｄ 费用支出从 ２００７ 年的 ３ ７１０􀆰 ２ 亿元增加到

２０２１ 年的 ２７ ９５６􀆰 ３ 亿元， 平均增长速度高达约

１５􀆰 ５２％。 在此期间， 中国的专利申请数量与专利授

权数量分别以年均 １５􀆰 ５４％和 ２０􀆰 １６％的速度迅速增

加①。 世界知识产权组织发布的 《２０２２ 年全球创新

指数报告》② 显示， 中国的创新指数在国际上排名为

第 １１ 位， 中国成功进入创新型国家行列， 并且在创

新投入和创新产出方面均已取得了较好的成绩。 但作

为世界第二大经济体的国家， 中国创新指数排名并不

理想， 与前十名发达国家相比， 中国的创新水平仍有

较大的提升空间。 从 Ｒ＆Ｄ 费用支出的来源上看，
２０２１ 年中国的 Ｒ＆Ｄ 费用支出约 ７８􀆰 ０％来自于企业。
中国若想提高自主创新能力， 需坚持企业作为技术创

新的主体地位 （段军山和庄旭东， ２０２１［１］ ）。 而且创

新能够决定企业的投资回报、 比较优势以及市场价

值， 是企业快速发展的根本驱动力 （王玉泽等，
２０１９［２］）。 因此， 企业提升技术创新水平， 是关系到

自身发展的重大问题， 也是国家形成新发展格局的关

键。 企业进行技术创新对资金的需求量大、 风险性

高， 需要持续性资金和人力资本的投入 （ Ｈａｌｌ，
２００２［３］）。 企业若想保证技术创新水平得以稳步提

升， 不仅需要充足的自身资金储备， 还需要得到外部

金融资源的支持。 而政府对金融资源的垄断和政策上

“扶持强者” 的倾向会导致金融资源在不同企业之间

发生错配， 使金融资源无法流进技术创新效率高的企

业。 金融错配不仅引起企业内部资金不足， 更抬高了

企业进行外源融资的门槛， 破坏了金融市场公平竞争

的融资环境， 进一步阻碍了企业从事技术创新活动。
当前中国经济正处于由高速增长阶段转向高质量

发展阶段的关键时期， 需要着力提高企业全要素生产

率， 而促进企业技术创新是其核心。 但中国的金融体

系并不完善， 金融市场资源配置扭曲导致的金融错配

问题存在于各个企业之中， 这不禁引发我们对金融错

配可能造成的后果进行思考： 金融错配是否对企业技

术创新水平的提升产生影响？ 若产生影响， 是通过何

种作用渠道？ 企业应如何规避掉金融错配对技术创新

可能产生的抑制效应？ 在实现高水平科技自立自强、
建设科技强国的新阶段， 解答以上问题对中国实现全

面建成社会主义现代化强国的目标具有重要的理论价

值和现实意义。
与已有研究相比， 本文的边际贡献可能体现在以

下三个方面： 第一， 本文从要素资源配置视角探究金

融错配对企业技术创新的影响， 不仅从理论上拓展了

技术创新的影响因素研究范围， 也是对金融错配的经

济学效应现有研究的补充。 当前学术界关于要素资源

配置问题对企业技术创新的影响研究大多从资源错配

的创新效应方向出发， 事实上将要素资源细化后进行

研究更有利于找出影响企业技术创新的真实因素， 这

其中金融资源配置问题更是研究的重中之重， 而当前

鲜少有学者将关注点聚焦于此。 本文的研究基于中国

金融市场现状， 为学术界探究企业技术创新的影响因

素提供了新思路。 第二， 本文从创新投入和创新产出

两个层面验证金融错配对企业技术创新的影响， 这是

从创新全过程综合分析金融错配的技术创新效应， 有

助于弥补和完善现有研究。 学者们在研究企业技术创

新时大多从创新投入或创新产出单一视角出发， 采取

这样的做法得出的结论可能与实际情况有所偏差。 由

于企业技术创新投入过程存在操作风险以及投入时间

过长等问题， 同一因素对企业技术创新投入和产出的

影响可能并不相同， 因此从单一视角往往难以洞悉企

业技术创新全貌。 基于对研究结果可信性的考虑， 本

文综合考察金融错配在投入和产出方面的创新效应，
对现有研究进一步进行了完善和补充。 第三， 从外部

融资渠道和内部资本管理两个层面以融资约束、 融资

成本以及营运资本波动三个视角深入分析金融错配对

企业技术创新的作用机制， 在一定程度上弥补了现有

研究中的不足。 既有文献在衡量企业外部融资难度

时， 往往仅触及融资约束或融资成本的其中一个方

面， 忽略了企业外部融资问题是由这两个因素共同决

定的结果。 本文在进行基于企业外部融资角度的中介

效应检验时， 综合使用融资约束和融资成本两个变

量， 以此达到从融资约束和成本角度反映外部融资难

度的目的， 同时可使结论更为稳健。 此外， 目前学术
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界对于金融错配影响企业技术创新作用机制方面的研

究， 特别是对于同时考虑外部融资渠道和内部资本管

理的作用机制研究尤为匮乏。 本文突破性地将营运资

本波动情况纳入金融错配影响企业技术创新的作用机

制范畴， 这不仅为提高企业技术创新水平提供了思考

方向， 也为相关研究丰富了理论基础。

二、 文献综述与研究假设

当前国内外学者对影响企业技术创新的因素研究

主要可以分成两类： 企业内部因素和企业外部因素。
其中， 企业内部因素包括企业规模 （朱恒鹏， ２００６［４］）、
所有制结构 （陈林等， ２０１９［５］ ）、 高管特征 （虞义华

等， ２０１８［６］ ） 等； 外部因素包括市场竞争 （孔令文

等， ２０２２［７］ ）、 法律环境 （黎文靖等， ２０２１［８］ ）、 政

府政策 （熊凯军， ２０２３［９］； Ｄｏｈ 和 Ｋｉｍ， ２０１４［１０］ ）、
金融发展 （ Ｂｒｏｗｎ 等， ２００９［１１］； Ｈｓｕ 等， ２０１４［１２］；
唐松等， ２０２０［１３］） 等。 但在影响企业技术创新的外

部因素中， 学者们关于金融发展对技术创新的影响研

究较为丰富。 根据现有文献可以发现， 多数学者倾向

于支持金融发展能够促进企业技术创新水平提升的观

点。 解维 敏 和 方 红 星 （ ２０１１ ） ［１４］ 以 及 贾 俊 生 等

（２０１７） ［１５］采用中国上市公司微观数据得出金融发展

能够显著促进企业创新这一论断。 而钟腾和汪昌云

（２０１７） ［１６］以及 Ｈｓｕ 等 （２０１４） ［１２］ 的研究将金融市场

分为信贷市场和股票市场， 分别考察这两种类型的市

场对企业技术创新的影响。 前者发现相比于银行业规

模扩大和市场化， 股票市场在促进企业技术创新方面

的作用更为突出， 而后者表明股票市场的发展能够提

高企业创新水平， 信贷市场的发展可能会限制创新水

平的提高。 张杰和高德步 （２０１７） ［１７］从规模层面、 效

率层面以及市场化层面综合度量金融发展水平， 发现

金融发展的不同层面对企业技术创新影响具有显著的

差异， 其中金融发展规模对企业技术创新产生正面影

响， 金融市场化对企业技术创新产生负面影响， 而金

融发展效率的影响并不太明显。 本文发现以上研究均

是立足于传统金融发展， 而随着近年来科技与金融的

深度融合， 催生出金融业新的发展形态———数字普惠

金融， 众多学者对金融发展研究也拓展到数字普惠金

融方向。 如唐松等 （２０２０） ［１３］、 万佳彧等 （２０２０） ［１８］

研究均证实数字普惠金融对企业技术创新产生显著的

促进作用。 另外， 针对金融发展对企业技术创新的影

响， 还有学者延伸至绿色金融方向， 如王玉林和周亚

虹 （２０２３） ［１９］的研究表明绿色金融发展可以促进企业

绿色技术创新。
从以上研究可以看出， 学者们通常是从正面视角

来论证金融体系在企业技术创新过程中的影响， 而从

反面视角进行论证的研究相对匮乏。 我国金融体系发

展过程中存在着诸多的不足， 这其中金融资源的错配

更为突出。 金融错配是指金融资源流向低效率部门，
从而使金融资源配置无法达到帕累托最优状态 （韩
珣和李建军， ２０２０［２０］； 同小歌等， ２０２２［２１］ ）。 造成

金融错配的主要原因是我国金融体系发展相对滞

后， 金融资源的分配权和定价权被政府和国有银行

控制而非市场 （张杰等， ２０１１［２２］； 张辽和范佳佳，
２０２２［２３］）。 戴静和张建华 （２０１３） ［２４］以及 Ｃｕａｒｉｇｌｉａ 和

Ｐｏｎｃｅｔ （２００８） ［２５］认为政府主导金融体系使市场形成

严重的两极分化： 国有企业虽然拥有获取资源的

“特权”， 但是研发动力不足， 致使大量资源被闲置。
相反， 民营企业创新效率更高， 却得不到充足的金融

资源。
金融错配具有极强的传导性和影响力， 对企业技

术创新活动产生重大的影响。 政府通过垄断金融资源

控制权对市场进行干预， 造成企业之间获得资源的数

量相差悬殊， 最终使资源没有流向高效率的企业。 中

小企业创新效率更高， 却得不到充足的金融资源支持

创新 （戴魁早和刘友金， ２０１６［２６］）。 信息不对称和信

贷歧视又成为中小企业进行外部融资的 “拦路虎”，
且创新产出成果本身又具有一定的滞后性， 因此中小

企业更加注重短期利益， 将资金用到短期项目， 挤占

了 Ｒ＆Ｄ 活动投入。 与中小企业不同， 国有企业备受

政策偏爱， 凭借多元化的融资方式获得超出实际所需

的金融资源 （戴静和张建华， ２０１３［２４］； 李晓龙等，
２０１７［２７］）。 并且诸多研究表明， 国有企业普遍创新效

率低下， 研发惰性强 （同小歌等， ２０２２［２１］ ）。 因此，
金融资源大量涌入国有企业， 却不能物尽其用， 造成

资源浪费。 由上述对不同所有制企业融资能力的分析

发现， 金融资源的配置方向与企业创新所需投入方向

背道而驰， 极大程度限制企业技术创新的投资规模。
政府对金融资源的垄断还可能会诱发企业通过与政府

建立寻租联系， 以获得低成本的要素资源 （Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ
等， ２００８［２８］）。 企业一旦因此获得可观的利润， 进

行创新研发的热情就会逐渐消散， 抑制技术创新水

平的提升。 另外， 金融错配使要素价格发生扭曲，
影响企业技术创新的投入成本和产出收益 （康志
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勇， ２０１４［２９］）。 要素价格过高， 企业无法获得创新所

需的资源， 严重阻碍开发和推广新技术， 不利于激励

企业进行持续性技术创新 （张辽和范佳佳， ２０２２［２３］ ）。
企业进行创新活动还需考虑风险因素， 金融错配导致

企业的创新研发风险难以得到准确预估和分散， 企业

研发动力受到抑制。 综上所述， 金融错配会降低金融

资源的利用效率， 导致企业没有得到适当金融体系的

支持， 最终抑制企业技术创新。 因此， 本文提出以下

假设：
假设 １： 金融错配抑制企业技术创新水平的

提升。
对于金融错配影响企业技术创新的内在机制， 诸

多研究表明外部融资和内部资本管理从中发挥了重要

作用。 朱红军等 （２００６） ［３０］和沈红波等 （２０１０） ［３１］的

研究表明金融发展可通过降低信息不对称程度和提高

资源配置效率来缓解融资约束。 而金融错配导致信息

不对称和资源配置低效问题严峻， 使企业在内部资金

不足的情况下融资约束更为严重。 韩珣和李建军

（２０２０） ［２０］研究指出严重的金融错配加剧企业融资约

束， 首当其冲的当属中小企业。 良好的金融体系有助

于减轻企业融资约束的压力， 解决研发投资的资金风

险 （解维敏和方红星， ２０１１［１４］）。 陈海强等 （２０１５）［３２］

的研究进一步指出融资约束能够对技术效率的提升产

生负面影响。 融资约束使企业资金不足， 投资规模缩

小。 面对较强的融资约束时， 企业更加青睐于短期见

效快的项目， 以至于技术创新处于偏低的水平。 万佳

彧等 （２０２０） ［１８］研究指出融资约束会弱化企业创新激

励， 并通过实证结果证实融资约束抑制企业技术创

新。 在融资成本方面， 金融错配会导致企业所面临的

要素价格上涨， 使融资成本急剧攀升。 企业若想在如

此严重的信贷歧视下获取稀缺的金融资源， 便要被迫

依靠非正规的金融机构 （韩珣和李建军， ２０２０［２０］ ）。
诸如向高利贷机构借款， 实则等同于再次提高融资成

本， 使企业进退维谷。 而高昂的融资成本使企业研发

成本提高， 进而导致创新利润降低 （康志勇， ２０１４［２９］；
郭田勇和孙光宇， ２０２１［３３］ ）。 并且外部融资成本越

高， 企业进行创新研发的动力越小， 不利于扩大创新

规模和提高创新水平。 另外， 企业若是根据优序融资

理论进行融资， 应该首选债务融资 （郭田勇和孙光

宇， ２０２１［３３］）。 而李平和季永宝 （２０１４） ［３４］ 指出银行

信用融资对企业技术创新的促进作用显著超越企业内

部融资和债券融资。 即所谓最优的融资方式却无法最

大程度促进企业技术创新， 从侧面证实了融资困难对

技术创新的不利影响之大。 金融错配还会改变企业内

部资本的使用方式， 从而影响企业技术创新。 鞠晓生

等 （２０１３） ［３５］认为当企业面临资金困难问题时， 上市

企业完全可通过调整内部资金的使用方式来减轻资金

问题对创新投资的影响。 鉴于营运资本具有调整成本

低、 流动性强的特点 （徐晨阳等， ２０１７［３６］）， 企业面

对金融错配时， 为了最大限度保障企业资产损失最小

化， 便会首先考虑调整营运资本投资。 倘若企业通过

此方法应对金融错配， 则依据营运资本投资对其他投

资的平滑作用， 营运资本变动方向与创新投资方向此

起彼伏 （鞠晓生等， ２０１３［３５］）。 具体而言， 企业对营

运资本投资削减得越多， 便对创新投资削减得越少；
反之亦然。 受到金融错配影响的企业营运资本不断波

动， 为了维持正常的运转， 营运资本需要保持在适量

的水平上。 因此企业削减营运资本投资的力度将十分

有限， 营运资本也便不再对企业平滑其他投资起到良

好的调整效果， 最终使创新投资无法得到相应的保

障， 技术创新水平的提高受到严重阻碍。 根据上述分

析， 金融错配改变外部融资渠道和内部资本管理方式

进而影响企业技术创新。 综上所述， 本文提出如下

假设：
假设 ２： 金融错配通过融资约束、 融资成本以及

营运资本波动对企业技术创新产生影响。

三、 研究设计

（一） 计量模型设定

１􀆰 基准模型。
根据研究假设， 本文参考段军山 和 庄 旭 东

（２０２１） ［１］、 李春涛等 （２０２０） ［３７］ 的研究从创新投入

和创新产出视角构建如下计量模型以检验金融错配对

企业技术创新的影响：

Ｙｉｔ ＝ａ０＋ａ１ＦＭｉｔ＋ａ２ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋δ ｊ＋θｔ＋εｉｔ （１）

其中， 下角标 ｉ、 ｊ、 ｔ 依次代表企业、 行业和年份；
Ｙｉｔ代表企业技术创新， 包括技术创新投入 （ＲＤ）、 技

术创新产出 （Ｐａｔｅｎｔ、 Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ）； ＦＭｉｔ代表金融

错配； ｃｏｎｔｒｏｌｓ 代表控制变量合集， 包括公司规模

（Ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （Ｌｅｖ）、 固定资产占比 （Ｆｉｘｅｄ）、
企业年龄 （ＦｉｒｍＡｇｅ）、 企业成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）、 盈利能

力 （ＲＯＥ）、 股权集中度 （Ｔｏｐ１）、 董事会结构 （ Ｉｎ⁃
ｄｅｐ）； δ ｊ、 θｔ 代表行业固定效应和时间固定效应； εｉｔ

８２
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为随机误差项。 根据上文研究假设， 基准回归模型主

要关注核心解释变量 ＦＭｉｔ前的系数 ａ１。 若 ＦＭｉｔ的系

数显著为负， 则表明金融错配抑制企业技术创新水平

的提升， 即假设 １ 成立。
２􀆰 中介效应模型。
本文参考温忠麟等 （２００５）［３８］、 宋敏等 （２０２１）［３９］

的中介效应检验程序———逐步回归法， 验证金融错配

是否通过融资约束、 融资成本以及营运资本波动来作

用于企业技术创新：

Ｍｉｔ ＝ ｂ０＋ｂ１ＦＭｉｔ＋ｂ２ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋δ ｊ＋θｔ＋εｉｔ （２）
Ｙｉｔ ＝ ｃ０＋ｃ１ＦＭｉｔ＋ｃ２Ｍｉｔ＋ｃ３ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋δ ｊ＋θｔ＋εｉｔ （３）

其中， Ｍｉｔ为中介变量， 包括融资约束 （ＷＷ）、 融资

成本 （ＴＴＭ）、 营运资本波动 （ＤＷＣ）； 其余变量含

义同基准模型。 具体检验程序如下： 第一步， 检验金

融错配对企业技术创新的总效应， 观察模型 （１） 中

的系数 ａ１； 第二步， 检验金融错配对中介变量 Ｍｉｔ的

影响， 观察模型 （２） 中的回归系数 ｂ１； 第三步， 同

时检验金融错配、 中介变量对技术创新的影响， 观察

模型 （３） 中的回归系数 ｃ１、 ｃ２。 中介效应的判断：
若系数 ａ１ 在统计水平上显著为负， 且系数 ｂ１、 ｃ２ 都

显著， 则存在中介效应； 若 ｂ１、 ｃ２ 中至少有一个系

数不显著， 则需通过 Ｓｏｂｅｌ 检验判断 ｂ１×ｃ２ 的显著性。
若中介效应存在， 则假设 ２ 成立。

（二） 变量设定和指标构建

１􀆰 被解释变量。
企业技术创新 （ＲＤ、 Ｐａｔｅｎｔ、 Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ）。 已

有文献对于企业技术创新的研究多从投入或产出两个

角度出发， 本文也将参照多数学者的研究思路， 将投

入和产出同时纳入研究范畴， 全面讨论金融错配对企

业技术创新的影响。 衡量企业技术创新投入一般用研

发支出或研发人数。 Ｂｒｏｗｎ 等 （２００９） ［１１］ 使用研发支

出金额的增减变化来反映企业创新所受的影响。 同小

歌等 （２０２２） ［２１］的研究也指出， 研发支出作为企业技

术创新的基础， 与产出成果存在直接联系。 综上研

究， 本文选择研发支出作为衡量企业创新的指标。 以

研发 支 出 测 度 技 术 创 新 时， 段 军 山 和 庄 旭 东

（２０２１） ［１］选择研发支出金额对数值衡量企业创新投

入， 而解维敏和方红星 （２０１１） ［１４］则采用研发支出对

总资产进行标准化来衡量企业创新投入。 本文参考以

上学者的研究思路， 以研发支出金额加 １ 后取对数

（ＲＤ） 作为企业技术创新投入的代理变量； 研发支出

对总资产进行标准化 （ＲＤ２） 用于替代原被解释变量

中的投入指标进行稳健性检验。 衡量企业技术创新产

出的方式有无形资产增量、 专利申请量及授权量。 由

于上市企业的无形资产存在大量缺失数据， 因此本文

放弃使用无形资产增量。 受数据缺失问题限制， 本文

综合使用专利申请量和专利授权量从创新产出视角衡

量企业技术创新水平， 这样的做法也可以作为稳健性

检验的手段。 考虑到部分样本企业没有从事创新研发

活动， 专利数量为 ０， 且可能存在厚尾现象， 故用专

利申请量和授权量分别加 １ 后取对数 （ Ｐａｔｅｎｔ、
Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ） 作为创新产出的代理变量。 根据 《中
华人民共和国专利法》 中对专利的划分方法， 专利

在分为发明专利与非发明专利 （实用新型和外观设

计） 的基础上， 分别加 １ 取对数 （Ｐａｔｅｎｔｉｎｖ、 Ｐａｔｅｎｔｎｏｎ、
Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｉｎｖ、 Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｎｏｎ）， 用于后文的稳

健性检验。
２􀆰 解释变量。
金融错配 （ＦＭ）。 金融错配是指金融资源流向

低效率部门， 从宏观和微观两个层面对经济与金融产

生不利影响， 从而使社会或企业无法达到帕累托最优

（韩珣和李建军， ２０２０［２０］； 同小歌等， ２０２２［２１］ ）。 金

融错配的衡量指标主要有各地区的金融市场化指数与

基准指数的差值 （李晓龙等， ２０１７［２７］）、 国有经济的

银行贷款份额 （俞颖等， ２０１７［４０］ ） 和资金使用成本

与行业平均成本的偏离程度 （邵挺， ２０１０［４１］； 同小

歌等， ２０２２［２１］）。 本文研究内容为金融错配对企业技

术创新的影响， 因此衡量指标聚焦于微观企业层面数

据。 鉴于金融错配实质是金融资源向 “有效配置”
的偏离， 本文选择企业资金使用成本与行业平均成本

偏离程度作为度量金融错配的指标更为合适。 通过借

鉴邵挺 （２０１０） ［４１］、 张辽和范佳佳 （２０２２） ［２３］的研究

思路， 本文选择企业资金使用成本与行业平均成本的

比值再减 １ （ＦＭ） 作为核心解释变量金融错配的衡

量指标， 其中企业资金使用成本以利息支出与扣除应

付账款的负债之比赋值。 而韩珣和李建军 （２０２０） ［２０］

以及同小歌等 （２０２２） ［２１］的研究， 直接以企业资金使

用成本与行业平均成本的差值 （ＦＭ２） 作为衡量金

融错配的标准， 也可在一定程度上反映金融错配水

平， 因此本文参考此方法进行稳健性检验。
３􀆰 中介变量。
融资约束 （ＷＷ）。 目前学术界对于企业融资约

束的度量方法尚未统一， 已有的衡量方式中具代表性

９２
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的有 ＳＡ 指数 （Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ， ２０１０［４２］； 鞠晓生

等， ２０１３［３５］； 万佳彧等， ２０２０［１８］ ）、 ＫＺ 指数 （Ｋａｐｌａｎ
和 Ｚｉｎｇａｌｅｓ， １９９７［４３］ ） 和 ＷＷ 指数 （Ｗｈｉｔｅｄ 和 Ｗｕ，
２００６［４４］； 陈晓红和高阳洁， ２０１３［４５］； 鞠晓生等，
２０１３［３５］； 邓可斌和曾海舰， ２０１４［４６］ ）。 邓可斌和曾

海舰 （２０１４） ［４６］的研究指出， ＷＷ 指数能够较好契合

融资约束的内涵， 以此测算股权与债务融资约束更为

合理。 陈晓红和高阳洁 （２０１３） ［４５］ 的研究指出， ＷＷ
指数通过对大样本的模型估计规避了样本选择问题、
内生性问题以及由托宾 Ｑ 引发的测量误差。 因此，
本文从衡量企业层面融资约束的有效性及与其他指数

相比的优势性综合考虑， 最终选择 ＷＷ 指数作为融

资约束的代理变量。
融资成本 （ＴＴＭ）。 目前衡量企业融资成本的方

法没有统一的标准， 部分学者采用利息支出进行标准

化的方式， 如赵宸宇和李雪松 （２０１７） ［４７］的研究将利

息支出除以营业收入衡量融资成本。 考虑到利息支出

作为融资成本的一部分， 无法全面表现出企业融资所

需成本大小， 融资成本还包括了融资过程中产生的其

它费用 （如手续费等）， 于是有部分学者利用更为全

面的财务费用指标测算融资成本。 根据现有文献， 以

企业财务费用率即财务费用与营业收入之比来衡量融

资成本是常见的做法。 唐松等 （２０２０） ［１３］ 的研究指

出， 财务费用率能够从侧面反映出企业融资所需支付

的详细费用。 肖文和薛天航 （２０１９） ［４８］的研究则指出

企业财务费用率是重要的会计科目， 其数值越大说明

融资成本越高。 因此， 本文使用企业财务费用率指标

作为企业融资成本的代理变量。
营运资本波动 （ＤＷＣ）。 在涉及企业营运资本波

动的测算时， 多数学者采用了流动资产与流动负债这

两个 指 标， 但 具 体 做 法 不 尽 相 同。 徐 晨 阳 等

（２０１７） ［３６］以流动资产与流动负债的差额在总资产中

的占比反映营运资本变动情况。 鞠晓生等 （２０１３） ［３５］

研究指出， 营运资本波动以当期与上期营运资本的差

额来测算， 其中营运资本为流动资产与流动负债的差

值。 由于本文为了验证调整营运资本投资对削弱企业

技术创新投资是否起到缓冲作用， 所以参考鞠晓生等

（２０１３） ［３５］研究中的做法， 以流动资产与流动负债的

差额赋值营运资本， 以当期与上期营运资本之差刻画

营运资本波动情况。
４􀆰 控制变量。
参考段军山和庄旭东 （ ２０２１ ） ［１］、 李春涛等

（２０２０） ［３７］关于企业技术创新的研究， 本文从公司特

性、 财务状况以及公司治理等方面引入了如下控制变

量： 公司规模 （Ｓｉｚｅ）， 用总资产对数值衡量。 资产

负债率 （Ｌｅｖ）， 用总负债与总资产的比值衡量。 固定

资产占比 （Ｆｉｘｅｄ）， 用固定资产在总资产中的占比衡

量。 企业年龄 （ＦｉｒｍＡｇｅ）， 用当前年份减公司成立

年份加 １ 后取对数衡量。 企业成长性 （Ｇｒｏｗｔｈ）， 用

营业收入增长率衡量。 盈利能力 （ＲＯＥ）， 用净资产

收益率衡量。 股权集中度 （Ｔｏｐ１）， 用第一大股东持

股比例衡量。 董事会结构 （ Ｉｎｄｅｐ）， 用董事会中独立

董事数量占比衡量。

表 １ 模型变量设定

变量类型 变量名称 变量符号表示 变量度量说明

被解释变量

技术创新投入

技术创新产出

ＲＤ 用研发支出金额加 １ 后取对数衡量

ＲＤ２ 用研发支出与总资产的比值衡量

Ｐａｔｅｎｔ 用专利的总申请量加 １ 后取对数衡量

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ 用专利的总授权量加 １ 后取对数衡量

Ｐａｔｅｎｔｉｎｖ 用发明专利申请量加 １ 后取对数衡量

Ｐａｔｅｎｔｎｏｎ 用非发明专利申请量加 １ 后取对数衡量

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｉｎｖ 用发明专利授权量加 １ 后取对数衡量

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｎｏｎ 用非发明专利授权量加 １ 后取对数衡量

解释变量 金融错配
ＦＭ 每个企业的资金使用成本 ／ 行业平均成本－１

ＦＭ２ 每个企业的资金使用成本－行业平均成本

０３
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续前表

变量类型 变量名称 变量符号表示 变量度量说明

控制变量

公司规模 Ｓｉｚｅ 用总资产的对数值衡量

资产负债率 Ｌｅｖ 用总负债与总资产的比值衡量

固定资产占比 Ｆｉｘｅｄ 用固定资产在总资产中的占比衡量

企业年龄 ＦｉｒｍＡｇｅ 用当前年份减公司成立年份加 １ 后取对数衡量

企业成长性 Ｇｒｏｗｔｈ 用营业收入增长率衡量

盈利能力 ＲＯＥ 用净资产收益率衡量

股权集中度 Ｔｏｐ１ 用第一大股东持股比例衡量

董事会结构 Ｉｎｄｅｐ 用董事会中独立董事数量占比衡量

中介变量

融资约束 ＷＷ 借鉴 Ｗｈｉｔｅｄ 和 Ｗｕ （２００６） ［４４］的研究思路构建融资约束指数

融资成本 ＴＴＭ 用企业财务费用率衡量

营运资本波动 ＤＷＣ 用当期与上期营运资本之差衡量。 其中， 营运资本＝流动资产－流动负债

（三） 样本选择与数据来源

本文选取 ２００７—２０２１ 年中国上市 Ａ 股 ２ ５８５ 家

企业作为研究初始样本， 基于数据的准确性与代表性

问题， 具体做如下筛选： 剔除金融行业等具有投资性

质的企业； 剔除 ＳＴ、∗ＳＴ 企业； 剔除数据部分缺失的

企业， 并保留至少连续三年没有缺失值的企业样本。
本文对连续型变量做了上下 １％水平的缩尾处理以克

服异常值和极端值对研究结论的影响。 最终， 本文得

到 ２ ５８５ 家上市企业样本， 共２２ ３８２ 个观测值。 本文

研究上市企业层面数据均来自国泰安 （ＣＳＭＡＲ） 数

据库。

（四） 变量描述性统计结果分析

表 ２ 列出了本文主要变量的描述性统计分析结

果。 由表 ２ 可知， 企业技术创新投入的代理变量 ＲＤ
均值为 ８􀆰 ５４０， 最大值为 １３􀆰 ４０６， 最小值为 ２􀆰 ０５４，
标准差为 １􀆰 ７０７， 说明不同企业的技术创新投入水平

存在较大差异。 同时， 以 Ｐａｔｅｎｔ 与 Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ 衡量

的产出水平也得到类似结论， 意味着不同企业之间的

技术性创新水平参差不齐。 另外， 核心解释变量金融

错配 ＦＭ 的均值为 ０􀆰 ０７６， 最大值为 １０􀆰 ３６８， 最小值

为－３􀆰 ７９２， 这说明企业存在不同程度的金融错配现

象较为普遍。

表 ２ 描述性统计分析

变量 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

ＲＤ ２２ ３８２ ８􀆰 ５４０ １􀆰 ７０７ ２􀆰 ０５４ １３􀆰 ４０６

ＲＤ２ ２２ ３８２ ０􀆰 ０２０ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １１６

Ｐａｔｅｎｔ ２２ ３８２ ２􀆰 ８８２ １􀆰 ６４３ ０􀆰 ０００ ７􀆰 ６１３

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ２２ ３８２ ２􀆰 ６６６ １􀆰 ５９４ ０􀆰 ０００ ７􀆰 ２６５

Ｐａｔｅｎｔｉｎｖ ２２ ３８２ ２􀆰 ０２６ １􀆰 ５１５ ０􀆰 ０００ ６􀆰 ９９８

Ｐａｔｅｎｔｎｏｎ ２２ ３８２ ２􀆰 ３１１ １􀆰 ６３１ ０􀆰 ０００ ６􀆰 ８１７

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｉｎｖ ２２ ３８２ １􀆰 ３３６ １􀆰 ２７６ ０􀆰 ０００ ６􀆰 １６３

Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄｎｏｎ ２２ ３８２ ２􀆰 ３４８ １􀆰 ６３８ ０􀆰 ０００ ６􀆰 ７９７

ＦＭ ２２ ３８２ ０􀆰 ０７６ ０􀆰 ８８６ －３􀆰 ７９２ １０􀆰 ３６８

ＦＭ２ ２２ ３８２ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０１８ －０􀆰 １１１ ０􀆰 ０６６

１３
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变量 观测值 均值 标准差 最小值 最大值

ＷＷ ２２ ３８２ －１􀆰 ０１８ ０􀆰 ０７５ －１􀆰 ２７５ －０􀆰 ６２９

ＴＴＭ ２２ ３８２ ０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０７３ －０􀆰 ５３９ ７􀆰 ２６８

ＤＷＣ ２２ ３８２ ０􀆰 ０１４ ０􀆰 １０８ －０􀆰 ３１４ ０􀆰 ６９３

Ｓｉｚｅ ２２ ３８２ ２２􀆰 ２９２ １􀆰 ３１５ １９􀆰 ５７５ ２６􀆰 ６９６

Ｌｅｖ ２２ ３８２ ０􀆰 ４４４ ０􀆰 １９７ ０􀆰 ０３２ ０􀆰 ９０８

Ｆｉｘｅｄ ２２ ３８２ ０􀆰 ２２５ ０􀆰 １５２ ０􀆰 ００３ ０􀆰 ７３６

ＦｉｒｍＡｇｅ ２２ ３８２ ２􀆰 ８３８ ０􀆰 ３６６ １􀆰 ０９９ ３􀆰 ６１１

Ｇｒｏｗｔｈ ２２ ３８２ ０􀆰 １８６ ０􀆰 ４１１ －０􀆰 ５９０ ７􀆰 ６７１

ＲＯＥ ２２ ３８２ ０􀆰 ０６４ ０􀆰 １３２ －０􀆰 ９６２ ０􀆰 ５００

Ｔｏｐ１ ２２ ３８２ ０􀆰 ３４２ ０􀆰 １４７ ０􀆰 ０７２ ０􀆰 ７５８

Ｉｎｄｅｐ ２２ ３８２ ０􀆰 ３７５ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ２００ ０􀆰 ６００

四、 实证结果分析

（一） 基准模型回归结果分析

本文采用统计分析软件 Ｓｔａｔａ１７􀆰 ０ 对前文计量模

型进行回归估计以检验金融错配对企业技术创新的影

响， 结果见表 ３。 其中， 列 （１） 和列 （２） 的被解

释变量为 ＲＤ， 列 （３） 和列 （４） 的被解释变量为

Ｐａｔｅｎｔ， 列 （５） 和列 （６） 的被解释变量为 Ｐａｔｅｎｔ＿
Ａｗａｒｄ。 列 （１）、 列 （３） 和列 （５） 为未包括控制变

量的回归结果， 本文发现金融错配 ＦＭ 的系数在 １％
的统计水平上显著为负， 这说明无论是以创新投入还

是以创新产出衡量企业技术创新， 均发现金融错配对

企业技术创新产生显著的抑制作用， 即金融错配程度

越高， 企业技术创新水平越低。 列 （２）、 列 （４） 和

列 （６） 为包括控制变量的回归结果， 本文发现金融

错配 ＦＭ 的系数依旧在 １％的统计水平上显著为负，
这表明金融错配对企业技术创新仍然是显著的抑制作

用。 表 ３ 中的回归结果表明， 无论计量回归模型中是

否包含控制变量， 金融错配 ＦＭ 的统计特征都没有发

生显著的变化。 这可能是因为企业受到金融错配影

响， 致使内部资金短缺、 流动性差， 外部融资受到约

束、 融资成本高。 为了追求最大利益， 企业通常将有

限的资金运用到见效快的项目中。 反观周期长、 高成

本、 高风险的技术创新活动在企业投资中不受欢迎，
以至于技术创新水平的提升受到抑制。 因此金融错配

对企业技术创新投入、 产出产生了明显的抑制作用，
即假设 １ 得到支持。

表 ３ 基准回归结果

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＲＤ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 １２１∗∗∗

（－１０􀆰 ９３６）
－０􀆰 ０３１∗∗∗

（－３􀆰 ２５９）
－０􀆰 ０９９∗∗∗

（－９􀆰 ０７５）
－０􀆰 ０４９∗∗∗

（－４􀆰 ６５２）
－０􀆰 ０７１∗∗∗

（－７􀆰 ０６４）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（－３􀆰 ０１７）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ 未控制 控制 未控制 控制 未控制 控制

δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ２７５ ０􀆰 ５７０ ０􀆰 ２３２ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 ２６５ ０􀆰 ４２６

Ｆ 检验统计量 ２２７􀆰 ８７ ６２０􀆰 ７２ ２１９􀆰 ０５ ３７２􀆰 １５ ２６３􀆰 １４ ４１６􀆰 ２２

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示在 １％、 ５％、 １０％的统计水平上显著， 括号内为稳健 ｔ 统计量。 下同。

２３
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（二） 稳健性回归结果分析

１􀆰 变换被解释变量度量方式。
本文通过参考解维敏和方红星 （２０１１） ［１４］对企业

技术创新的测算方法， 选用研发支出金额与总资产的

比值 （ＲＤ２） 替代原被解释变量中的技术创新投入

（ＲＤ） 进行估计， 以验证前文回归结果的稳健性。 同

时根据 《中华人民共和国专利法》 规定， 并参考段

军山和庄旭东 （２０２１） ［１］的做法， 将专利按照发明专

利与非发明专利 （实用新型和外观设计） 分组估计，
进一步检验结论的可靠性。 具体做法如下： 以发明专

利、 非发明专利的申请量和授权量分别加 １ 后取对数

（ Ｐａｔｅｎｔｉｎｖ、 Ｐａｔｅｎｔｎｏｎ、 Ｐａｔｅｎｔ ＿ Ａｗａｒｄｉｎｖ、 Ｐａｔｅｎｔ ＿
Ａｗａｒｄｎｏｎ） 替代原被解释变量中技术创新产出 （Ｐａ⁃
ｔｅｎｔ、 Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ） 进行估计①。 回归结果与上文基

本一致， 金融错配对企业技术创新水平提升的抑制效

应显著， 说明原结论是稳健的。
２􀆰 变换解释变量度量方式。
为了验证回归结果的稳健性， 本文同样对解释变

量的衡量指标进行了替换。 通过参考同小歌等

（２０２２） ［２１］、 韩珣和李建军 （２０２０） ［２０］ 对金融错配的测

算方法， 选用企业的资金使用成本与行业平均成本之

差 （ＦＭ２） 替换原解释变量金融错配 （ＦＭ） 进行估

计②。 回归结果表明， 无论采用何种方式测度金融错

配， 其对企业技术创新都具有显著的抑制作用， 这与

上文基准回归结果基本一致， 说明原结论具有稳定性。
３􀆰 更改样本时间跨度。
考虑到 ２００８ 年全球爆发金融危机以及 ２０２０ 年在

中国正式爆发新冠疫情等突发事件， 为了防止以上两

个重大事件的外部冲击对本文实证结果产生干扰， 本

文对全样本数据进行更改时间跨度处理以检验基准回

归结果的稳健性。 为了保证数据的连续性， 本文剔除

掉 ２０１１ 年前的数据进行回归， 以考察排除金融危机

影响后的金融错配对企业技术创新的影响； 剔除掉

２０１９ 年后的数据进行回归， 以考察排除新冠疫情影

响后的金融错配对企业技术创新的影响③。 结果显

示， 分别排除掉金融危机与新冠疫情可能产生的干扰

后， 回归结果与上文一致， 说明原结论具有稳健性。
为了使结论更具稳定性， 本文进一步将金融危机与新

冠疫情可能产生的影响同时规避掉再次进行回归， 金

融错配对企业技术创新仍然存在显著的抑制作用。 综

上分析， 对总样本数据进行更改时间跨度处理后的回

归结果与基准回归结果基本一致， 体现出原结论具有

稳健性。
４􀆰 工具变量法。
尽管本文在构建计量回归模型分析金融错配对企

业技术创新影响时加入了一系列控制变量来降低内生

性问题产生的影响， 但双向因果关系也可能导致内生

性问题。 因此， 本文采用工具变量法 （两阶段最小

二乘法） 来缓解内生性问题带来的影响。 本文首先

选用核心解释变量金融错配的滞后一阶 （ＦＭ１） 作

为工具变量进行回归分析。 一方面， 内生变量与其滞

后一阶高度相关， 当期金融错配水平会受到上一期金

融错配水平的影响， 符合工具变量与内生变量的相关

性要求； 另一方面， 技术创新属于企业内部决策行

为， 上一期的金融错配对其并无直接影响， 故满足外

生性要求。 由表 ４ 列 （１）、 列 （３） 和列 （５） 第一

阶段的回归结果可以发现， Ｆ 统计量值远大于 １０，
说明不存在弱工具变量的问题。 由列 （２）、 列 （４）
和列 （６） 可以看出第二阶段的回归结果与基准回归

基本一致， 说明原结论是可靠的。

表 ４ 稳健性回归结果： 工具变量法一

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ

ＦＭ ＲＤ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＩＶ１： ＦＭ１
０􀆰 ５２０∗∗∗

（４０􀆰 ８６０）
０􀆰 ５２０∗∗∗

（４０􀆰 ８６０）
０􀆰 ５２０∗∗∗

（４０􀆰 ８６０）

ＦＭ
－０􀆰 ０９１∗∗∗

（－４􀆰 ９０７）
－０􀆰 １１５∗∗∗

（－５􀆰 ５３４）
－０􀆰 ０８２∗∗∗

（－４􀆰 １６５）

３３

①
②
③

受篇幅限制， 文中未报告变换被解释变量度量方式的稳健性回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
受篇幅限制， 文中未报告变换解释变量度量方式的稳健性回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
受篇幅限制， 文中未报告更改样本时间跨度的稳健性回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ

ＦＭ ＲＤ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ １８ ６５１ １８ ６５１ １８ ６５１ １８ ６５１ １８ ６５１ １８ ６５１

Ｆ 检验统计量 ４２３􀆰 １９ ４２３􀆰 １９ ４２３􀆰 １９

Ｗａｌｄ 检验统计量 ３５８ ０７３􀆰 ８４ １４ ００３􀆰 ８４ １９ ６８６􀆰 ２７

　 　 本文还参考王玉泽等 （２０１９） ［２］ 的研究思路， 选

择城市层面的平均金融错配水平 （ｍｅａｎ１＿ＦＭ） 作为

工具变量， 这是因为某个城市的金融错配水平不仅能

够反映出该城市金融资源的配置情况， 又与企业个体

的金融错配高度相关， 因而满足相关性假设； 同时，
一个城市的金融错配平均值与企业个体内部技术创新

情况无关， 进而也满足外生性假设。 以上说明工具变

量选择城市层面的金融错配平均值来衡量是合理的。
由表 ５ 列 （１）、 （３） 和 （５） 可以发现， 第一阶段 Ｆ
统计量值都远大于 １０， 说明工具变量的选择满足要

求。 同时， 由列 （２）、 （４） 和 （６） 的结果可以发

现， 金融错配对于企业技术创新的抑制作用并没有发

生改变， 证明基准回归结果是稳健的。 为了全面验证

结论的可靠性， 本文还参考了胡海峰等 （２０２０） ［４９］对

于工具变量的测度方法， 在刻画城市的金融错配程度

时进一步剔除掉本企业的样本。 由于该城市中其他企

业平均金融错配水平与该企业金融错配有相关性， 但

不会直接影响到该企业技术创新， 便得到了另外一种

有效的工具变量衡量方法 （ｍｅａｎ２＿ＦＭ）， 本文发现

基准回归结果依然是稳健的①。

表 ５ 稳健性回归结果： 工具变量法二

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ ｆｉｒｓｔ⁃ｓｔａｇｅ ｓｅｃｏｎｄ⁃ｓｔａｇｅ

ＦＭ ＲＤ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ ＦＭ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＩＶ２： ｍｅａｎ１＿ＦＭ
０􀆰 ８８５∗∗∗

（３３􀆰 ０１０）
０􀆰 ８８５∗∗∗

（３３􀆰 ０１０）
０􀆰 ８８５∗∗∗

（３３􀆰 ０１０）

ＦＭ
－０􀆰 ０６１∗∗

（－２􀆰 ２４５）
－０􀆰 １４９∗∗∗

（－５􀆰 ２５５）
－０􀆰 １１５∗∗∗

（－４􀆰 ２７６）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２

Ｆ 检验统计量 １２０􀆰 ７８ １２０􀆰 ７８ １２０􀆰 ７８

Ｗａｌｄ 检验统计量 ２６ ６６６􀆰 １８ １５ ８６７􀆰 ５１ １７ ７９５􀆰 ９３

五、 作用机制分析

（一） 以融资约束为中介变量的回归结果分析

本文参考温忠麟等 （２００５） ［３８］的研究思路， 主要

采用逐步回归方法检验中介效应的存在， 并参考宋敏

等 （２０２１） ［３９］ 的研究思路， 以 Ｓｏｂｅｌ 检验法作为补

充， 保证中介效应的可信性。 按照逐步回归的检验流

程， 第一步需要检验金融错配对企业技术创新的总效

应。 表 ６ 中列 （１）、 列 （４） 和列 （７） 的结果表明，
系数 ａ１ 在 １％的统计水平上显著为负， 说明金融错配

显著抑制技术创新的总效应成立。 第二步， 加入中介

变量融资约束 （ＷＷ） 后对模型 （２） 进行回归， 以

检验解释变量金融错配对中介变量融资约束的影响。
如列 （２）、 列 （５） 和列 （８） 检验结果所示， 金融

错配对融资约束的影响系数 ｂ１ 均在 １％的统计水平上

显著为正。 第三步， 检验融资约束是否在金融错配抑

４３
① 受篇幅限制， 文中未报告工具变量法三的稳健性回归结果， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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制企业技术创新的过程中起到中介作用。 列 （３）、
列 （６） 和列 （９） 的结果显示， 融资约束的系数 ｃ２
均显著为负， 说明融资约束对企业技术创新投入和产

出均产生负向影响。 综上逐步回归结果可知， 融资约

束在金融错配和企业技术创新之间发挥中介作用。 同

时 Ｓｏｂｅｌ 检验结果进一步证实了融资约束中介效应的

存在。 因此， 假设 ２ 得到验证。

表 ６ 作用机制回归结果： ＷＷ 为中介变量

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８） （９）

ＲＤ ＷＷ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ ＷＷ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ＷＷ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 ０３１∗∗∗

（－３􀆰 ２５９）
０􀆰 ００２∗∗∗

（８􀆰 ７７１）
－０􀆰 ０２２∗∗

（－２􀆰 ３５５）
－０􀆰 ０４９∗∗∗

（－４􀆰 ６５２）
０􀆰 ００２∗∗∗

（８􀆰 ７７１）
－０􀆰 ０４３∗∗∗

（－４􀆰 １０７）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（－３􀆰 ０１７）
０􀆰 ００２∗∗∗

（８􀆰 ７７１）
－０􀆰 ０２３∗∗

（－２􀆰 ４３１）

ＷＷ
－３􀆰 ９５７∗∗∗

（－１３􀆰 ５２６）
－２􀆰 ７７６∗∗∗

（－９􀆰 １５５）
－２􀆰 ６１０∗∗∗

（－９􀆰 ０４２）

Ｓｏｂｅｌ 统计量

（Ｐ 值）
－８􀆰 ０４９∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－６􀆰 ６９５∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－６􀆰 ６５２∗∗∗

（０􀆰 ０００）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５７０ ０􀆰 ８５０ ０􀆰 ５７５ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 ８５０ ０􀆰 ４０７ ０􀆰 ４２６ ０􀆰 ８５０ ０􀆰 ４２８

Ｆ 检验统计量 ６２０􀆰 ７２ ３ １３２􀆰 ８５ ６１６􀆰 ８１ ３７２􀆰 １５ ３ １３２􀆰 ８５ ３６７􀆰 ６５ ４１６􀆰 ２２ ３ １３２􀆰 ８５ ４１１􀆰 ２８

（二） 以融资成本为中介变量的回归结果分析

表 ７ 报告了融资成本 （ＴＴＭ） 中介效应的估计结

果。 依旧采用前文的检验程序， 可发现系数 ｂ１ 显著

为正， 说明金融错配导致企业从事融资活动的成本不

断攀升。 接下来分析融资成本对企业技术创新的影

响， 尽管列 （６） 和列 （９） 所示的系数 ｃ２ 不显著，
但根据 Ｓｏｂｅｌ 检验 Ｚ 值的显著性特征， 仍然可以得出

融资成本作为中介变量的间接效应成立的结论。 融资

成本提高能够显著抑制企业技术创新水平提升， 主要

原因是融资成本攀升使企业固有的融资结构遭到破

坏， 进而使企业进行技术创新活动的成本提高。 企业

的经营决策往往会对长期性、 高成本、 高风险的投资

项目产生排斥， 因此企业削减研发性支出， 产出也随

之减少。 此外， 唐松等 （２０２０） ［１３］研究指出融资成本

的提高实质为可用资金减少， 这无疑会抑制企业技术

创新的活力。 综上， 我们证实了融资成本中介效应存

在， 假设 ２ 得到验证。

表 ７ 作用机制回归结果： ＴＴＭ 为中介变量

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８） （９）

ＲＤ ＴＴＭ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ ＴＴＭ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ＴＴＭ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 ０３１∗∗∗

（－３􀆰 ２５９）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１５􀆰 １３９）
－０􀆰 ０１８

（－１􀆰 ５７８）
－０􀆰 ０４９∗∗∗

（－４􀆰 ６５２）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１５􀆰 １３９）
－０􀆰 ０３９∗∗∗

（－３􀆰 ３１８）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（－３􀆰 ０１７）
０􀆰 ０１２∗∗∗

（１５􀆰 １３９）
－０􀆰 ０２４∗∗

（－２􀆰 ２３５）

ＴＴＭ
－１􀆰 ０５７∗

（－１􀆰 ９４１）
－０􀆰 ７７４

（－１􀆰 ５４４）
－０􀆰 ４３３

（－１􀆰 １９７）

Ｓｏｂｅｌ 统计量

（Ｐ 值）
－８􀆰 ８５４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－６􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－３􀆰 ６１２∗∗∗

（０􀆰 ０００）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５７０ ０􀆰 １３２ ０􀆰 ５７２ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 １３２ ０􀆰 ４０６ ０􀆰 ４２６ ０􀆰 １３２ ０􀆰 ４２６

Ｆ 检验统计量 ６２０􀆰 ７２ １１２􀆰 ５３ ６１０􀆰 ４１ ３７２􀆰 １５ １１２􀆰 ５３ ３６５􀆰 ７９ ４１６􀆰 ２２ １１２􀆰 ５３ ４０７􀆰 ８９

５３
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（三） 以营运资本波动为中介变量的回归结果

分析

表 ８ 报告了营运资本波动 （ＤＷＣ） 中介效应的

估计结果。 按照前文的检验程序， 营运资本波动中

介效应通过了逐步回归检验与 Ｓｏｂｅｌ 检验。 我们观

察到各个变量回归系数的特征， 发现营运资本波动

随金融错配同方向变动， 即金融错配导致营运资本

波动加剧。 营运资本具有调整成本低的特点， 并且

调整过程可逆 （徐晨阳等， ２０１７［３６］ ）。 金融错配使

企业融资受到阻碍， 负债水平降低， 导致企业营运

资本在未来不断波动。 而列 （３）、 列 （ ６） 和列

（９） 的结果显示， 营运资本波动与技术创新的关系

显著为负， 表明营运资本波动越大对技术创新的负

面影响越大。 鞠晓生等 （２０１３） ［３５］ 研究指出营运资

本波动对企业创新存在抑制作用。 企业调整营运资

本的初衷是为了保护如创新研发一样成本高的投资

不被削减， 而金融错配使企业营运资本投资低于正

常水平， 为了维持企业正常运转， 营运资本投资的

削减空间缩小。 营运资本波动的提高进一步表明了

企业对营运资本投资的削减量不足， 因此企业减少

对营运资本的投资来保全创新投资的愿望落空， 技

术创新水平提升受到阻碍。 营运资本波动为中介变

量的间接效应成立， 假设 ２ 得到验证。

表 ８ 作用机制回归结果： ＤＷＣ 为中介变量

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８） （９）

ＲＤ ＤＷＣ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ ＤＷＣ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ＤＷＣ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 ０３１∗∗∗

（－３􀆰 ２５９）
０􀆰 ０１３∗∗∗

（１２􀆰 ０５２）
－０􀆰 ０２６∗∗∗

（－２􀆰 ７０８）
－０􀆰 ０４９∗∗∗

（－４􀆰 ６５２）
０􀆰 ０１３∗∗∗

（１２􀆰 ０５２）
－０􀆰 ０４５∗∗∗

（－４􀆰 ３０７）
－０􀆰 ０２９∗∗∗

（－３􀆰 ０１７）
０􀆰 ０１３∗∗∗

（１２􀆰 ０５２）
－０􀆰 ０２５∗∗∗

（－２􀆰 ５７８）

ＤＷＣ
－０􀆰 ４０８∗∗∗

（－５􀆰 ２２７）
－０􀆰 ２７６∗∗∗

（－３􀆰 ２５５）
－０􀆰 ３２４∗∗∗

（－３􀆰 ９８５）

Ｓｏｂｅｌ 统计量

（Ｐ 值）
－５􀆰 １５７∗∗∗

（０􀆰 ０００）
－３􀆰 １９３∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－３􀆰 ８９６∗∗∗

（０􀆰 ０００）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２ ２２ ３８２

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５７０ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ５７１ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ４０５ ０􀆰 ４２６ ０􀆰 １４３ ０􀆰 ４２６

Ｆ 检验统计量 ６２０􀆰 ７２ ６１􀆰 ７７ ６０８􀆰 ６２ ３７２􀆰 １５ ６１􀆰 ７７ ３６４􀆰 ９１ ４１６􀆰 ２２ ６１􀆰 ７７ ４０７􀆰 ８０

六、 异质性分析

（一） 基于企业所有权视角

金融资源在不同所有权的企业之间分配不均衡，
导致金融错配对企业技术创新的影响也存在差异， 因

此本文按照所有权性质将企业分组进行回归， 回归结

果见表 ９。 我们发现， 在非国有企业样本中金融错配

对技术创新投入和产出均在 １％的统计水平上显著为

负， 表明金融错配会阻碍非国有企业技术创新水平的

提升。 而对于国有企业而言， 金融错配对技术创新没

有显著的抑制作用。 这与汪伟和潘孝挺 （２０１５） ［５０］的

研究结果一致， 并且他们指出， 随着政府持股比例减

少， 金融要素扭曲对企业创新活动的抑制作用增强。
针对上述差异形成的原因， 可从企业融资能力、 抗风

险性等角度进行阐释。 非国有企业信息不对称问题严

峻， 财务风险大， 易受到信贷歧视， 以至于在进行外

部融资时处于劣势地位， 资源错配会提高非国有企业

的生产成本和要素成本 （李旭超等， ２０１７［５１］）， 因此

面对金融错配引发的资金问题和不确定性， 非国有企

业可能会优先投资短期利润大的项目， 侵占原本用来

研发的资源。 与之相反， 国有企业的融资渠道广， 政

府担 保 力 度 大， 抵 御 风 险 能 力 强 （ 万 佳 彧 等，
２０２０［１８］）。 即使受到一定程度的金融错配影响， 国有

企业仍可凭借其资金储备充足的优势， 有实力抵御资

金短缺的冲击， 保全对技术创新的投资。 综上所述，
金融错配对企业技术创新的影响在不同所有权性质的

企业之间存在明显差异， 其中非国有企业技术创新受

到的负面影响更大。

６３
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表 ９ 异质性回归结果： 按所有权性质分组

变量
国有企业 非国有企业

ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 ０２８

（－１􀆰 ３００）
－０􀆰 ０２２

（－１􀆰 １４８）
－０􀆰 ００１

（－０􀆰 ０７５）
－０􀆰 ０４０∗∗∗

（－４􀆰 ０７４）
－０􀆰 ０５９∗∗∗

（－４􀆰 ７２１）
－０􀆰 ０４３∗∗∗

（－３􀆰 ６７７）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ８ ５１３ ８ ５１３ ８ ５１３ １３ ８６９ １３ ８６９ １３ ８６９

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５９８ ０􀆰 ４８１ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ５６１ ０􀆰 ３５４ ０􀆰 ３７７

（二） 基于行业技术特质视角

企业所处行业的经营范围常与企业技术创新活动

密切相关， 因此本文借鉴王玉泽等 （２０１９） ［２］ 的研究

思路， 依据 《国民经济行业分类》 标准， 将总样本

企业分为高技术企业与非高技术企业①， 分组讨论金

融错配对企业技术创新的影响， 回归结果见表 １０。
本文发现无论是高技术企业还是非高技术企业， 金融

错配都将抑制技术创新水平的提升。 而通过观察表中

回归系数， 我们可以发现金融错配对高技术企业创新

产出的影响较大， 而对创新投入的影响较小。 存在以

上差异的主要原因是， 高技术企业资金储备充足， 实

力雄厚， 抵御风险能力更强。 技术创新作为高技术行

业最基本的特征， 也是资金的主要投向， 并且高技术

企业会受到政府扶持， 即使受到金融错配影响也得以

尽量维持正常的创新投入水平。 段军山和庄旭东

（２０２１） ［１］的研究指出， 高技术企业的创新投入是其

生产的刚需。 以上充分证明了高技术企业创新投入受

其他因素影响程度较低。 相比之下， 非高技术企业不

以创新研发为主， 对于技术创新的投资意愿低 （李
春涛等， ２０２０［３７］）， 受到金融错配影响时， 更倾向于

投资到其他成本低的项目而削减创新投资。 因此， 非

高技术企业面对的金融错配对技术创新投入的负向影

响更大。 但对于企业的技术创新产出而言， 由于高技

术企业以研发创新活动为主， 经营风险更大， 故高技

术企业的创新产出水平受到金融错配的抑制效应更

大。 由此可见， 金融错配对高技术企业提高创新产出

水平的抑制作用更强。 综上， 金融错配对企业技术创

新的影响在不同行业技术特质的企业间存在差异， 即

对高技术企业创新产出的影响更大， 对投入的影响相

对较小。

表 １０ 异质性回归结果： 按行业技术特质分组

变量
高技术 非高技术

ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ ＲＤ Ｐａｔｅｎｔ Ｐａｔｅｎｔ＿Ａｗａｒｄ

ＦＭ
－０􀆰 ０２８∗∗

（－２􀆰 ０１２）
－０􀆰 ０８９∗∗∗

（－５􀆰 ３０１）
－０􀆰 ０４８∗∗∗

（－２􀆰 ９８６）
－０􀆰 ０５４∗∗∗

（－４􀆰 １７３）
－０􀆰 ０４８∗∗∗

（－３􀆰 ５２８）
－０􀆰 ０３９∗∗∗

（－３􀆰 ２０２）

ｃｏｎｔｒｏｌｓ＆δ ｊ＆θｔ 控制 控制 控制 控制 控制 控制

Ｎ ６ ４８９ ６ ４８９ ６ ４８９ １５ ８９３ １５ ８９３ １５ ８９３

ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ６６３ ０􀆰 ４７２ ０􀆰 ５０４ ０􀆰 ５４３ ０􀆰 ３９４ ０􀆰 ４１１

七、 研究结论与启示

本文以 ２００７—２０２１ 年中国 Ａ 股上市企业为研究

对象， 从企业技术创新投入和产出双重视角考察金融

错配对企业技术创新的影响。 本文得到如下研究

结论：

第一， 在样本观测期内， 无论从创新投入视角还

是创新产出视角， 均发现金融错配显著地抑制企业技

术创新。 为了验证研究结果的稳健性， 本文采用变换

被解释变量和解释变量度量方式、 更改样本时间跨度

以及考虑变量内生性问题等多种方式进行稳健性检

验， 发现金融错配抑制企业技术创新水平提升这一结

７３

① 将医药制造业， 铁路、 船舶、 航空航天和其他运输设备制造业， 计算机、 通信和其他电子设备制造业， 仪器仪表制造业， 电信、 广播电视和

卫星传输服务业， 互联网和相关服务业， 软件和信息技术服务业， 专业技术服务业， 生态保护和环境治理业 ９ 类样本企业划为高技术行业。
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论并没有发生显著的变化。
第二， 金融错配对企业技术创新的影响在不同企

业所有权和行业技术特质方面表现出显著的异质性特

征。 金融错配对企业技术创新在非国有企业中具有显

著的抑制作用， 而对国有企业没有显著的抑制作用。
基于行业技术特质视角分析， 金融错配对企业技术创

新的抑制作用在投入和产出两个方面也具有差异性。
具体表现为， 金融错配对高技术企业的创新产出影响

更大， 而对投入影响更小。
第三， 从企业外部融资渠道和内部资本管理视

角， 发现融资约束、 融资成本、 营运资本波动均在金

融错配抑制企业技术创新中发挥中介效应。 具体来

说， 其一， 金融错配加剧企业融资约束， 导致企业外

部融资受阻， 从而抑制技术创新。 其二， 金融错配导

致企业从事融资活动的成本不断攀升， 不利于企业进

行技术创新。 其三， 金融错配使营运资本投资削减量

降低， 导致创新投资无法得到相应的保障， 对企业技

术创新造成阻碍。
根据以上结论， 本文得到如下启示： （１） 积极

推进我国金融体系市场化进程， 建立以市场为导向的

金融资源配置机制。 政府应当减轻对利率的管制， 加

快利率市场化改革， 使要素价格能够真实反映市场中

的供需关系， 充分发挥价格发现机制。 打破国有企业

对金融资源的垄断地位， 需要政府转变立场。 在金融

资源的分配过程中， 政府应减少对金融资源的支配和

所有制歧视， 使金融资源能够在不同所有制企业之间

合理高效地流动。 （２） 应当保持企业内部资金的稳

定性， 并提高外部融资能力。 为了企业能够从容应对

资金难题， 政府应当提供优惠的税收政策予以支持。
政府对中小企业实施优惠的税收政策不仅能够激发企

业技术创新活力， 还可减少内部资金的波动， 从而稳

定对创新的投入。 提高企业融资能力依赖于金融市场

建设， 如推广多样化信贷产品和金融服务能够有效拓

宽企业融资渠道。 企业也应加强自身建设， 如不断优

化融资结构， 提高自身信用等级以便获得更多信贷资

源， 以及通过建立完整的信息披露制度、 加强与金融

机构的合作来减轻信息不对称对融资的消极影响。
（３） 政府需要关注金融错配对企业技术创新的影响

在不同所有制企业和行业技术特质方面的差异， 做到

因地制宜。 具体来看， 各地政府应当根据实际情况，
明晰知识产权制度， 有针对性和有所侧重地推进金融

要素的市场化改革， 支持金融产业发展。 促进金融资

源流入非国有企业， 充分提高企业创新活力和生产效

率。 打破行业、 部门的技术壁垒， 促进企业之间知识

共享和人才流动， 从而更好地支持企业进行技术

创新。
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突发事件冲击下的国际原油市场波动
对股市的风险溢出研究
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［摘　 要］ 基于网络分析法原理， 本文构建国际原油市场对股市的风险溢出强度指数， 并在突发事

件冲击下， 系统考察国际原油市场波动对股市的风险溢出规律及影响机理。 研究表明， 突发新冠病毒感

染会显著强化国际原油市场对股市的风险溢出， 所在国感染风险上升会增强本土股市的脆弱性并加剧国

际原油市场风险溢入。 从风险溢出源头看， ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场是国际原油市场的风险溢出中心，
这表明海外成熟度高、 影响力大的原油市场波动更容易加剧系统性风险传染。 从各股市受到的风险冲击

强度看， 尽管中国股市在病毒感染期间受到来自国际原油市场的风险溢出冲击强度低于美股和英国股

市， 但中国股市仍持续面临国际原油市场的风险溢出冲击。 根据影响机理分析， 在面对突发事件冲击

时， 优化金融市场环境、 维持汇率稳定、 降低股市投机氛围等均是有效应对手段。 基于此， 本文为有效

监测国际原油市场风险输入， 以及维持中国股市稳定和防范股市系统性风险提供有益参考。
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ｍａｔｕｒｉｔｙ ａｎｄ ｇｒｅａｔ ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ａｒｅ ｍｏｒｅ ｌｉｋｅｌｙ ｔｏ ａｇｇｒａｖａｔｅ ｓｙｓｔｅｍｉｃ ｒｉｓｋ ｃｏｎｔａｇｉｏｎ􀆰 Ｄｕｒｉｎｇ ｔｈｅ ｐｅｒｉｏｄ ｏｆ ｖｉｒｕｓ
ｉｎｆｅｃｔｉｏｎ， ｔｈｅ ｒｉｓｋ ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ ｏｆ Ｃｈｉｎａ ｓｔｏｃｋ ｍａｒｋｅｔ ｆｒｏｍ ｇｌｏｂａｌ ｃｒｕｄｅ ｏｉｌ ｍａｒｋｅｔ ｉｓ ｌｏｗｅｒ ｔｈａｎ ｔｈａｔ ｏｆ ＵＳ ｓｔｏｃｋ
ｍａｒｋｅｔ ａｎｄ ＵＫ ｓｔｏｃｋ ｍａｒｋｅｔ， ｂｕｔ Ｃｈｉｎａ ｓｔｏｃｋ ｍａｒｋｅｔ ｗｉｌｌ ｓｔｉｌｌ ｆａｃｅ ｔｈｅ ｒｉｓｋ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｇｌｏｂａｌ ｃｒｕｄｅ ｏｉｌ ｍａｒｋｅｔ．
Ｉｎ ｔｈｅ ｆａｃｅ ｏｆ ｕｎｅｘｐｅｃｔｅｄ ｓｈｏｃｋｓ， ｏｐｔｉｍｉｚｉｎｇ ｔｈｅ ｆｉｎａｎｃｉａｌ ｍａｒｋｅｔ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ， ｍａｉｎｔａｉｎｉｎｇ ｅｘｃｈａｎｇｅ ｒａｔｅ
ｓｔａｂｉｌｉｔｙ ａｎｄ ｒｅｄｕｃｉｎｇ ｔｈｅ ｓｐｅｃｕｌａｔｉｖｅ ａｔｍｏｓｐｈｅｒｅ ｉｎ ｔｈｅ ｓｔｏｃｋ ｍａｒｋｅｔ ａｒｅ ａｌｌ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅ ｃｏｕｎｔｅｒｍｅａｓｕｒｅｓ．
Ｆｉｎａｌｌｙ， ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ ｐｒｏｖｉｄｅｓ ｒｅｌｅｖａｎｔ ｓｕｇｇｅｓｔｉｏｎｓ ｆｏｒ ｍａｉｎｔａｉｎｉｎｇ ｍａｒｋｅｔ ｓｔａｂｉｌｉｔｙ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｔｈｅ ｉｍｐａｃｔ ｏｆ ｅｍｅｒｇｅｎｃｙ　 Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ｉｎ ｏｉｌ ｍａｒｋｅｔ 　 Ｒｉｓｋ ｉｎ ｓｔｏｃｋ ｍａｒｋｅｔ 　 Ｐｒｅｖｅｎｔ ｒｉｓｋ
ｓｐｉｌｌ ｉｎ
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一、 引言

人类历史上暴发的国际性突发事件经常对金融市

场稳定产生不利影响。 作为典型的突发事件， ２０２０
年突发新冠病毒感染加剧了全球经济衰退和市场恐慌

情绪蔓延， 进一步加剧国际原油市场动荡， 其中美国

ＷＴＩ 原油期货结算价直接跌至 － ３７ 美元 ／桶， 英国

Ｂｒｅｎｔ 原油期货和中国上海 ＩＮＥ 原油期货价格也大幅

波动。 随着新冠病毒变异毒株蔓延， 国际原油生产

链、 运输链遭受重创， 原油市场运行效率显著下降

（Ｍｅｎｓｉ 等， ２０２０［１］ ） 且 价 格 波 动 风 险 大 幅 外 溢

（Ａｋｈｔａｒｕｚｚａｍａｎ 等， ２０２１［２］ ）。 当前， 新能源对石油

等传统能源的替代作用有限， 石油仍然是全球能源危

机中最重要的战略储备资源， 因此国际油价波动也加

剧了全球经济和金融的不确定性 （Ｂｒｏｗｎ， ２０２１［３］ ）。
尤其对于中国而言， 作为国际第一大原油消费国， 原

油供给对外依赖程度高而原油定价能力弱 （田洪志

等， ２０２０ａ［４］）， 长期面临 “东方交易、 西方定价”
的不利格局。 因此， 国际原油市场动荡不仅关乎中国

原油进口安全， 还可能通过多种渠道对中国金融市场

稳定产生不利影响。 当前， 如何有效监测国际原油市

场的异常波动， 防范外部风险冲击和维持中国经济、
金融稳定， 已经成为国内金融风险监管部门面临的重

要挑战。 基于此， 本文构建国际原油市场对股市的风

险溢出强度指数， 以突发新冠病毒感染这一典型突发

事件为例， 系统考察国际原油市场波动对股市的风险

传染特征， 这对防范突发事件冲击下的海外风险输入

和守住不发生系统性金融风险的底线具有重要借鉴

意义。
国际原油市场波动对股市的风险溢出冲击一直是

学术界的研究热点 （Ｂａｌｃｉｌａｒ 等， ２０１８［５］； Ｔｓｏｕｋｎｉｄｉｓ
等， ２０２１［６］； 钟婉玲和李海奇， ２０２２［７］ ）。 在金融危

机之前， 部分研究并未发现原油价格波动对中国股市

产生风险溢出的证据 （金洪飞和金荦， ２００８［８］ ）。 然

而， 在后危机时代， 中国原油进口对外依赖度持续增

强加剧了国际原油市场的风险溢入 （王奇珍和王玉

东， ２０１８［９］）， 原油价格波动已然成为中国股市的重

要风险来源 （Ｌｉ 和 Ｗｅｉ， ２０１８［１０］； 钟婉玲和李海奇，
２０２２［７］）。 不仅如此， 大量的国际性突发事件冲击也显

著加剧了 原 油 市 场 波 动 和 风 险 传 染 （ Ｙａｎｇ 等，
２０２０［１１］； Ｇｕ 等， ２０２１［１２］）， 如全球自然灾害 （Ｄｅｍｉｒｅｒ
等， ２０１８［１３］）、 流行病传染 （Ｓｈａｒｉｆ 等， ２０２０［１４］ ）、 地

缘政治冲突 （Ｑｘ 等， ２０２１［１５］） 等均显著强化原油市

场波动的风险外溢。 虽然已有研究已很好地证明了原

油市场波动对股市存在影响 （朱小能和袁经发，
２０１９［１６］； 周东海等， ２０２０［１７］； 康继军和郑丝月，
２０２１［１８］）， 但仍然鲜有学者立足于突发新冠病毒感染

事件背景， 系统研究极端突发事件冲击下的原油市场

波动对股市的风险传染规律及影响机理。 现阶段， 新

冠病毒不断变异， 全球感染风险持续反弹正不断加剧

国际原油市场波动对全球金融市场的冲击 （Ｑｘ 等，
２０２１［１５］； 隋建利等， ２０２２［１９］ ）。 基于此， 本文以新

冠病毒感染这一国际性突发事件为背景， 深入研究全

球原油期货市场波动对股市的风险溢出规律及传染机

理， 这对肃清中国股市外部风险来源和维持金融市场

稳定具有重要参考意义。
从研究方法看， 早期大量学者主要基于 ＧＡＲＣＨ

族模型 （ Ｓａｄｏｒｓｋｙ， ２０１２［２０］； Ｃｈａｎｇ 等， ２０１３［２１］ ）、
Ｃｏｐｕｌａ 函数 （Ｎｇｕｙｅｎ 和 Ｂｈａｔｔｉ， ２０１２［２２］； Ｓｕｋｃｈａｒｏｅｎ
等， ２０１４［２３］； 朱慧明等， ２０１６［２４］） 和 ＶＡＲ 模型 （Ｋａｎｇ
和 Ｒａｔｔｉ， ２０１５［２５］； Ｄｉａｚ 等， ２０１６［２６］ ） 等方法来研究

原油市场波动对股市的风险溢出， 尽管这类方法较好

地估计出风险溢出参数， 但仍然难以捕捉原油市场风

险溢出的动态时变特征及市场结构突变产生的影响

（王奇珍和王玉东， ２０１８［９］； 张跃军等， ２０２１［２７］ ）。
近期， 随着计量研究方法的创新， 较多学者尝试基于

Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ （ ２０１２； ２０１４） ［２８］［２９］ 提出的 ＴＶＰ⁃
ＶＡＲ 模型广义方差分解方法， 构建 ＤＹ 时变风险溢出

强度指数来量化国际原油市场波动对股市的风险溢出

影响 （Ｖａｒｅｌｌａ 和 Ｈａｍｉｄ， ２０１９［３０］； 陈声利等， ２０１９［３１］ ）。
研究表明， 风险溢出指数能更全面地刻画金融市场间

的风险传染机制 （周开国等， ２０２１［３２］）， 可以更充分

地捕捉极端突发事件冲击下的原油市场波动对金融市

场的时变风险溢出效应 （钟婉玲和李海奇， ２０２２［７］；
隋建利等， ２０２２［１９］）。 因此， 本文借鉴最新发展的时

变参数向量自回归溢出模型 （ＴＶＰ⁃ＶＡＲ⁃ＤＹ） 来捕捉

原油市场波动对股市的风险传染规律。
纵观已有研究， 第一， 研究金融市场风险溢出规

律的文献主要聚焦于股市、 汇市或原油市场等单一市

场， 而鲜有学者系统研究国际性突发事件冲击下的原

油市场波动对股市的跨市场风险传染特征。 当前， 作

为国际性突发事件， 新冠病毒感染加剧了国际原油市

场波动， 并对全球金融市场稳定产生冲击。 因此， 本

文以这一典型的突发事件为背景， 深入研究原油市场
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波动对股市的风险传染及影响机理具有重要现实意

义。 第二， 现有文献研究两市的风险传染主要聚焦于

风险溢出的强度、 方向和动态特征的讨论， 而缺乏对

两市的风险溢出影响机理的系统考察。 第三， 鉴于国

际原油价格波动存在明显的结构突变特征和时变动态

特征， 而传统常参数模型无法有效捕捉原油市场波动

对股市的风险溢出影响， 因此本文借鉴最新发展的时

变向量自回归溢出模型可以更精准地捕捉市场风险传

染规律。 基于此， 本文将中国、 美国和英国三大股

市， 以及 Ｂｒｅｎｔ、 ＷＴＩ 和 ＩＮＥ 三大原油期货市场纳入

统一框架研究， 系统捕捉突发事件冲击下的国际原油

市场波动对股市的风险溢出规律， 最后从风险治理视

角， 为健全市场监管， 有效防范突发事件冲击下的海

外风险输入， 以及守住不发生系统性金融风险的底线

提供重要参考建议。

二、 风险测度和模型构建

（一） 市场风险溢出强度测度

对市场风险进行准确的定量测度是进行实证研究

的基础。 经典文献主要从资产组合 （ Ｂａｎｕｌｅｓｃｕ 和

Ｄｕｍｉｔｒｅｓｃｕ， ２０１５［３３］ ）、 尾部依赖 （ Ａｄｒｉａｎ 和 Ｂｒｕｎ⁃
ｎｅｒｍｅｉｅｒ， ２０１６［３４］）、 联合违约概率 （Ｓｕｈ， ２０１２［３５］ ）
和网络分析 （Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ， ２０１４［２９］ ） 等角度来

测度金融风险。 鉴于前三类方法仅能测度风险总量

（Ｂｅｎｏｉｔ 等， ２０１７［３６］）， 无法准确刻画市场风险传染

来源与扩散机制， 因此， 本文借鉴第四类方法的原

理， 构建风险溢出强度指数来进行风险度量。 借鉴

Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ （２０１２， ２０１４） ［２８］［２９］ 的网络分析法

原理， 本文通过 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型广义方差分解来构建

市场风险溢出强度指数， 可以用于测度不同金融市场

间的风险传染强度 （张年华等， ２０２１［３７］； 周开国等，
２０２１［３２］； 钟婉玲和李海奇， ２０２２［７］）。 借鉴该研究范

式， 本文构建 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ⁃ＤＹ 时变参数向量自回归溢

出指数来刻画国际原油市场波动对股市的风险溢出

强度。
首先， 本文参考 Ｇａｒｍａｎ 和 Ｋｌａｓｓ （１９８０） ［３８］、 郑

挺国和刘堂勇 （２０１８）［３９］、 吴献博和惠晓峰 （２０２２）［４０］

等研究， 基于式 （１） 分别测算国际三大原油期货市

场 （即美国 ＷＴＩ 原油期货市场、 英国 Ｂｒｅｎｔ 原油期货

市场和中国 ＩＮＥ 上海原油期货市场） 和国际三大股

票市场 （美国股市、 英国股市和中国股市） 的日内

极差波动率 ＲＶ （Ｒａｎｇｅ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ）。

ＲＶｉｔ ＝ ０􀆰 ５１１（Ｈ－Ｌ） ２－０􀆰 ０１９［（Ｃ－Ｏ）（Ｈ＋Ｌ－２Ｏ）
－２（Ｈ－Ｏ）（Ｌ－Ｏ）］－０􀆰 ３８３（Ｃ－Ｏ） ２ （１）

其中， Ｏ、 Ｃ、 Ｈ、 Ｌ 分别代表国际三大原油期货指数

和三大股票指数的每日开盘价 （ Ｏｐｅｎ）、 收盘价

（Ｃｌｏｓｅ）、 最高价 （Ｈｉｇｈ） 和最低价 （Ｌｏｗ）。
其次， 在计算获得六大市场的日内极差波动率

ＲＶ 的基础上， 本文结合公式 σｉｔ ＝ １００× 　 ３６０×ＲＶｉｔ 进

一步计算六大市场的日内年化波动率 σｉｔ。 同时， 考

虑到二阶矩的日内年化波动率 σｉｔ可能不服从正态分

布， 因此本文借鉴郑挺国和刘堂勇 （２０１８） ［３９］的研究

取对数年化波动率 ｌｎ（σｉｔ） 进行建模分析。
最后， 在获得国际三大原油市场和国际三大股市

的对数年化波动率 ｌｎ（σｉｔ） （以下简称： 波动率） 后，
本文参考 Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ （ ２０１２， ２０１４） ［２８］［２９］ 和

Ｗａｎｇ 等 （２０１７） ［４１］ 的研究方法， 开始基于广义方差

分解原理构建衡量国际原油市场波动对股市风险溢出

的强度指数， 具体步骤如下：
第一步， 本文先构建包含 ＷＴＩ 原油指数、 Ｂｒｅｎｔ

原油指数、 中国 ＩＮＥ 原油指数、 美国标普 ５００ 指数、
英国富时 １００ 指数和中国上证指数六个指数波动率的

时变参数 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型 （ Ｐｒｉｍｉｃｅｒｉ， ２００５［４２］ ）， 并

参考现有研究范式， 采用马尔科夫蒙特卡罗模拟

（ＭＣＭＣ） 进行参数估计 （Ｎａｋａｊｉｍａ， ２０１１［４３］ ）。 依

照现有惯例， 将 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型的后验估计系数 βｔ 重

新排列得到系数矩阵 ϕ１，ｔ， ϕ２，ｔ， …， ϕｐ，ｔ， 并利用递

推关系式 （２）， 进而求得 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ （∞ ） 模型系数

矩阵 Φｈ，ｔ。

Φｉｔ ＝ϕ１ｔΦ（ｉ－１）ｔ＋ϕ２ｔΦ（ｉ－２）ｔ＋…＋ϕφｔΦ（ｉ－φ）ｔ （２）

第二步， 广义方差分解。 在 ｔ 时刻， 估计参数的

第 Ｈ 步 的 预 测 值 Ｙｔ＋Ｈ 的 随 机 误 差 可 以 表 示 为

∑Ｈ－１

ｈ ＝ ０
Φｈｔεｔ ＋Ｈ－ｈ， 其随机误差的方差－协方差矩阵可

以表示为 ∑Ｈ－１

ｈ ＝ ０
Φｈｔ∏ ｔ

Φ′ｈｔ。

第三步， 标准化处理。 根据广义方差分解结果，
Ｙｉ 在 ｔ 时刻第 Ｈ 步的方差分解中， 来源于 Ｙ ｊ 的部分，
可用于衡量某一市场 ｊ 的风险冲击对市场 ｉ 的波动率

ｌｎ（σｉｔ） 在预测期 Ｈ 的误差方差的贡献程度， 用公式

（３） 表示如下：

γｉｊｔ（Ｈ）＝ σ－１
ｊｊ，ｔ∑

Ｈ－１

ｈ ＝ ０
（ｅ′ｉ Φｈｔｐｔｅｊ） ２ ／ ∑

Ｈ－１

ｈ ＝ ０
（ｅ′ｉ ΦｈｔΠｔΦ′ｈｔｅｊ）

（３）
２４
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其中， Πｔ 为 εｔ 的方差－协方差矩阵； ｐｔ 为下三角矩

阵， 并满足 ｐｔｐ′ｔ ＝Πｔ； ｅｉ 为第 ｉ 个元素为 １， 其余元素

为 ０ 的列向量； σ－１
ｊｊ，ｔ为 ｐｔ 的第 ｊ 个对角元素。

基于此， 本文根据 Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ （ ２０１２，
２０１４） ［２８］［２９］提出的总溢出指数原理， 进一步构造了

包含国际三大原油期货市场以及国际三大股票市场在

内的金融市场总风险溢出强度指数 ｔｏｔａｌ， 即在 ｔ 时
刻， 包含上述六大市场的国际金融市场风险溢出总强

度指数 ｔｏｔａｌ 可表示为式 （４）：

ｔｏｔａｌｔ（Ｈ）＝ ∑
６

ｉ，ｊ ＝ １，ｉ≠ｊ
γｉｊｔ（Ｈ）×１００ ／ ∑

６

ｉ，ｊ ＝ １
γｉｊｔ（Ｈ） （４）

同时， 在 ｔ 时刻， 这六大市场中的某一市场 ｉ 受
到其他市场 ｊ 风险溢入的方向性强度指数 ｆｒｏｍ（ ｊ－ ｉ）
可表示为式 （５）。 其中， 本文还将基于式 （５） 的计

算原理， 将国际 ＷＴＩ 原油市场、 Ｂｒｅｎｔ 原油市场和中

国 ＩＮＥ 原油市场对中国股市的风险溢入冲击强度进

行加总， 用以衡量国际原油市场波动对中国股市的风

险溢出强度。

ｆｒｏｍ ｊ→ｉ，ｔ（Ｈ）＝ ∑
６

ｊ ＝ １，ｉ≠ｊ
γｉｊｔ（Ｈ）×１００ ／ ∑

６

ｉ，ｊ ＝ １
γｉｊｔ（Ｈ） （５）

同样， 在 ｔ 时刻， 任一市场 ｉ 对其他市场 ｊ 的风

险溢出强度的方向性溢出指数 ｔｏ（ ｉ－ｊ） 也可表示为式

（６）：

ｔｏｉ→ｊ，ｔ（Ｈ）＝ ∑
６

ｊ ＝ １，ｉ≠ｊ
γ ｊｉｔ（Ｈ）×１００ ／ ∑

６

ｉ，ｊ ＝ １
γ ｊｉｔ（Ｈ） （６）

最后， 在这六大市场中， 某一市场 ｉ 的风险溢

出对其他市场 ｊ 的净影响效应 ｎｅｔ（ ｉ－ｊ）， 可定义为该

市场 ｉ 风险对其他市场 ｊ 的方向性溢出强度与该市

场 ｉ 来自其他市场 ｊ 的风险方向性溢出强度的差。 因

此， 任一市场的风险净溢出强度指数可以表示为

（７） 式：

ｎｅｔｉｊｔ（Ｈ）＝ （γ ｊｉｔ（Ｈ） ／ ∑
６

ｉ，ｋ ＝ １
γｉｋｔ（Ｈ）

－γｉｊｔ（Ｈ） ／ ∑
６

ｊ，ｋ ＝ １
γ ｊｋｔ（Ｈ））×１００ （７）

（二） 突发事件冲击下的国际原油市场对股市风

险溢出的影响分析

研究表明， 国际原油市场与中美金融市场之间的

风险传染特征具有明显的 “事件驱动” 特性 （隋建

利等， ２０２２［１９］）， 如突发新冠病毒感染会显著强化两

市的风险传染。 当前， 国际原油兼具商品和金融的

“双重属性” （龚旭等， ２０２１［４４］ ）， 原油价格动荡不

仅冲击上市公司经营业绩引起股价波动， 还会强化板

块联动最终影响整体股市 （汪冬华等， ２０２２［４５］；
Ｈａｓｈｍｉ 等， ２０２１［４６］）。 特别在极端突发事件冲击下，
原油的金融资产属性显著强化， 原油价格波动风险向

股市等金融市场传导外溢的程度会显著增强 （Ｂｅｎｋ
和 Ｇｉｌｌｍａｎ， ２０１９［４７］）。 基于此， 本文借鉴杨子晖和

王姝黛 （２０２１） ［４８］ 等研究， 采用 ＣＯＶＩＤ⁃１９ 单日新增

确诊病例数 （Ｄｉａｇｃ） 和累计确诊病例数增长率

（ｄｄｉａｇ） 等指标来衡量全球新冠病毒感染的风险程

度， 进而检验感染风险增加对国际原油市场波动向股

市风险溢出强度的影响。
首先， 基于方差分解结果， 探索突发新冠病毒感

染对 “国际原油市场向股市风险溢出强度” 的动态

影响， 本文构建如下回归模型：

ｓｔｏｃｋ－ｆｒｏｍ－ｏｉｌｔ ＝α＋β１ｄｉａｇｃｔ＋β２ｉｃｏｎｔｒｏｌｉｔ＋ｕｔ （８）
ｃｏｎｔｒｏｌｉｔ ＝ ｛ ｈｊｅｔｆ１ｔ，ｏｉｌｅｔｆ２ｔ，ｈｂｅｔｆ３ｔ，ｘｘｅｔｆ４ｔ，ｅｘｇ５ｔ，ｔｅｄ６ｔ，

ｇｚｌｃ７ｔ｝ （９）

其中， 被解释变量 ｓｔｏｃｋ－ｆｒｏｍ－ｏｉｌ 代表了中国、 美国

和英国这三大股市受到来自国际原油市场的风险溢出

总和， 以此代表国际原油市场波动对股市的风险溢出

强度。 同时， 本文分别考察国际原油市场对中国

（ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ）、 美国 （ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ） 和英国股市 （ ｙｇ⁃
ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ） 的风险冲击及其与各国新冠病毒感染风险

的关系， 其中， ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 指标代表国际原油市场对

中国股市的风险溢出强度， ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 和 ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ
指标则分别代表国际原油市场对美国和英国股市的风

险溢出强度。
解释变量 ｄｉａｇｃ 为新冠病毒单日新增确诊病例

数， 代表病毒感染风险程度， 在实证中用累计确诊病

例数增长率 （ｄｄｉａｇ） 作为替代变量进行稳健性检验。
同时， 为尽可能减少遗漏变量产生的内生性问题， 本

文借鉴 Ｔｓｏｕｋｎｉｄｉｓ （２０１６） ［６］、 叶五一等 （２０１８） ［４９］、
杨子晖和王姝黛 （２０２１） ［４８］的研究， 在模型中加入衡

量同期国际金融市场状态的控制变量 ｃｏｎｔｒｏｌ： ｈｊｅｔｆ
（黄金矿商 ＥＴＦ 波动率指数） 和 ｏｉｌｅｔｆ （原油 ＥＴＦ 波

动率指数） 为国际金融市场主要避险资产； ｈｂｅｔｆ
（欧洲货币 ＥＴＦ 波动率指数） 为 “欧元 ＶＩＸ 恐慌指

数”， 可以表征汇率市场的风险预期； ｘｘｅｔｆ （新兴市

场 ＥＴＦ 波动率指数） 代表了新兴市场的金融风险预

３４
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期。 此外， 本文引入代表同期宏观经济状态的变量，
其中 ｅｘｇ 为美元指数 （刘映琳等， ２０１９［４］； 田洪志

等， ２０２０ａ［４５］； 汪冬华等， ２０２２［５０］ ）、 ｔｅｄ 为泰德利

差 （三个月银行间短期利率和三个月国债短期率之

差）、 ｇｚｌｃ 为十年期和三个月期的国债期限利差， 这

些变量可以衡量同期宏观经济变动及金融市场的流动

性状况。
其次， 为进一步考察突发事件冲击下国际原油市

场波动对中国股市风险溢出的影响机理， 本文构建如

下模型：

ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌｔ ＝α＋β１ｄｉａｇｃｔ＋β２ｅｘｇｔ＋β３ｈｓｌｔ＋β４ ｔｅｄｔ

＋β５ ｆｉｎａｎｃｅｔ＋ｕ （１０）

其中， 被解释变量 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 代表中国股市受到来自

国际原油市场波动的风险溢入强度总和， 在实证研究

中， 同时用 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ （代表中国股市受到来自 ＷＴＩ
原油市场的风险溢入强度） 和 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ （代表中

国股市受到来自 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的风险溢入强度） 作

为稳健性检验的替代变量。 解释变量 ｄｉａｇｃ 表示全球

新冠病毒感染单日新增确诊病例数， 在实证中同时采

用美国 ｄｉａｇｃｍ 和英国 ｄｉａｇｃｙ 等海外病毒感染风险变

量作为解释变量进行稳健性检验。 此外， 解释变量

ｅｘｇ 为美元指数， 用以检验同期的汇率波动影响， 其

中 ｅｘｇ 指标上涨代表美元汇率升值， 此时人民币贬

值， 意味着中国的进出口贸易条件恶化， 因此可能进

一步加剧原油市场风险溢入； ｈｓｌ 指标代表中国股市

的投机风险， 用市场换手率作为替代指标， 用以检验

股市投机氛围等微观特征与股市受到原油市场风险溢

入的关联。 最后， 参考 Ｃａｉ 等 （２０１７） ［５１］、 赵华和王

杰 （２０１８） ［５２］ 的研究， 采用泰德利差 （ ｔｅｄ） 和中国

金融环境条件指数 （ ｆｉｎａｎｃｅ） 分别衡量国际金融市场

环境和国内金融市场环境的变化， 以此检验金融市场

环境与 “中国股市受到原油市场风险溢出强度” 的

关系。 其中， ｔｅｄ 指标上升代表银行体系风险增加，
此时信贷成本激增会导致国际金融市场流动性萎缩，
因此可能强化国际原油市场对中国股市的风险溢出；
ｆｉｎａｎｃｅ 是第一财经研究院发布的中国金融条件指数，
该指数通过主成分分析法抓取中国银行间、 股债市场

等融资渠道信息， 能综合反映中国金融市场环境， 指

数高于零代表金融环境紧缩， 低于零则代表金融环境

宽松。

三、 数据来源和变量说明

（一） 研究区间界定

本文对突发事件的实证分析主要涉及两个时间窗

口： 其一， 突发新冠病毒感染暴发前的样本区间

（２０１９ 年 ９ 月 １ 日至 ２０１９ 年 １２ 月 １１ 日）， 即全球首

例新冠病毒确诊病例公布的前三个月。 其二， 突发新

冠病毒感染暴发的样本区间 （２０１９ 年 １２ 月 １２ 日至

２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日）， 其中参考袁梦怡和胡迪 （２０２１）［５３］

的研究， 本文将第一轮暴发时期的样本区间定位为

２０１９ 年 １２ 月 １２ 日至 ２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日， 其中 ２０１９
年 １２ 月 １２ 日为全球首例新冠病毒确诊病例公布时

间， 而 ２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日为 ５ 月份全球股市的最后交

易日， 也是第一轮病毒感染事件期间全球股市系统性

金融风险集中释放的截止日。 同时， 根据发展动态，
本文将第二轮暴发时期定位为 ２０２１ 年 １２ 月 ０１ 日至

２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日， 其中 ２０２１ 年 １２ 月全球单日新冠

病毒新增确诊病例首次超过 １００ 万例， 其后单日新增

确诊病例持续上升至最高 ３８４ 万例， 并在 ２０２２ 年 ５
月 ３０ 日后回落至 ５０ 万例。 此外， 针对不同市场非同

步交易问题， 本文充分比较了移动平均法、 周频率数

据和剔除数据等处理方法， 最后选择剔除不同市场非

同步交易数据的方法来处理时差问题， 这更真实地揭

示了该典型突发事件暴发期间的市场风险溢出规律。
（二） 样本和变量选择

为捕捉突发新冠病毒感染冲击下的原油市场波动

对股市的风险传染， 本文借鉴田洪志等 （２０２０ａ） ［４５］

的研究， 选择布伦特 Ｂｒｅｎｔ、 西德克萨斯 ＷＴＩ 和上海

ＩＮＥ 原油期货市场作为原油市场的代表， 同时选择美

国标普 ５００ 指数、 英国富时 １００ 指数和中国上证指数

作为股市的代表。 此外， 在实证研究中， 本文借鉴

Ｇａｒｍａｎ 和Ｋｌａｓｓ （１９８０）［３８］、 郑挺国和刘堂勇 （２０１８）［３９］

的方法分别测算 ６ 个市场的价格波动率指数以衡量市

场风险。 在这六大市场中， ＷＴＩ 原油期货指数和

Ｂｒｅｎｔ 原油期货指数是国际原油定价基准 （田洪志等，
２０２０ａ［４５］）， 而中国 ＩＮＥ 原油期货也是国际主流交易

品种， 在 ２０２１ 年全球原油期货市场交易规模的排名

位居第三； 同时， 标普 ５００ 指数、 富时 １００ 指数和上

证指数等也是全球股市的重要参考指数。 因此， 本文

选择这六大市场展开研究具备一定代表性。 相关变量

的定义和说明详见表 １：

４４
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表 １ 变量定义和说明

变量类型 变量名称 符号 指标含义 参考文献

被解释变量

股市来自原油市场的风险溢出 ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

中国股市来自原油市场的风险溢出 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

美国股市来自原油市场的风险溢出 ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

英国股市来自原油市场的风险溢出 ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

中国股市来自 ＷＴＩ 原油市场的风险溢入 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ

中国股市来自 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的风险溢入 ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ

风险溢出

Ｄｉｅｂｏｌｄ 和 Ｙｉｌｍａｚ （２０１２， ２０１４） ［２８］［２９］ ； 田洪

志等 （２０２０ａ） ［４］ ； 张年华等 （ ２０２１） ［３７］ ； 周

开 国 等 （ ２０２１ ） ［３２］ ； 钟 婉 玲 和 李 海 奇

（２０２２） ［７］ ； 隋建利等 （２０２２） ［１９］

解释变量 新增病例数 ／ 累计确诊增长率 ｄｉａｇｃ ／ ｄｄｉａｇ
新冠病毒

感染风险

Ｍｅｎｓｉ 等 （２０２０）［１］； Ａｋｈｔａｒｕｚｚａｍａｎ等 （２０２０）［２］； 杨

子晖和王姝黛 （２０２１） ［４８］

控制变量

欧洲货币 ＥＴＦ 波动率指数 ｈｂｅｔｆ 市场风险

国债期限利差 ｇｚｌｃ 宏观状态

泰德利差 ｔｅｄ 金融环境

新兴市场波动率 ｘｘｅｔｆ 市场风险

美元汇率 ｅｘｇ 汇率渠道

原油 ＥＴＦ 波动率 ｏｉｌｅｔｆ 避险资产

黄金矿商 ＥＴＦ 波动率指数 ｈｊｋｓｅｔｆ 避险资产

—

Ｃａｉ 等 （ ２０１７） ［５１］ ； 赵华和王杰 （ ２０１８） ［５２］ ；
杨子晖和王姝黛 （２０２１） ［４８］

刘映琳等 （２０１９） ［５０］ ； 田洪志等 （２０２０ａ） ［４］ ；
杨子晖和王姝黛 （２０２１）［４８］； 汪冬华等 （２０２２）［４５］

　 　 注： 数据来源于同花顺数据库和 ｗｉｎｄ 数据库。

（三） 数据来源和描述性统计

六大市场的开盘价 （Ｏｐｅｎ）、 收盘价 （Ｃｌｏｓｅ）、
最高价 （Ｈｉｇｈ） 和最低价 （Ｌｏｗ） 等日频数据， 以及

全球新冠病毒新增确诊病例数 （ｄｉａｇｃ）、 全球新冠病

毒累计确诊病例数 （ ｄｄｉａｇ） 等数据来源于同花顺

ｉＦｉｎＤ 数据库。 此外， 欧元汇率波动率 （ｏｙｅｔｆ）、 国际

原油 ＥＴＦ 指数 （ ｏｉｌｅｔｆ）、 泰德利差 （ ｔｅｄ） 等数据来

源于万得数据库。 表 ２ 分别列出了 ＩＮＥ 原油期货指

数、 ＷＴＩ 原油期货指数和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货指数的波动

率数据， 同时给出中国上证综合指数 （ＺＧ）、 美国标

普 ５００ 指数 （ＭＧ） 及英国富时 １００ 指数 （ＹＧ） 这

三大股市的波动率时间序列数据及其描述性统计特

征。 从平均值看， 国际股票市场的波动率比国际原

油市场的波动率高； 从分市场看， 欧美股市的波动

率均值、 标准差和最大值都比中国股市的略高。 此

外， 从数据的平稳性看， ＰＰ 统计量检验均在 １％的

显著性水平上拒绝六大市场的波动率序列存在单位

根的原假设， 而 ＡＤＦ 检验也在 １％的显著性水平上

拒绝单位根的原假设， 这说明本文变量数据均满足

平稳性要求。

表 ２ 国际原油市场和股市的对数波动率序列和单位根检验

统计量

国际原油市场 国际股票市场

ＩＮＥ
波动率指数

ＷＴＩ
波动率指数

Ｂｒｅｎｔ
波动率指数

ＺＧ
波动率指数

ＭＧ
波动率指数

ＹＧ
波动率指数

样本量 ６３６ ６３６ ６３６ ６３６ ６３６ ６３６

均值 ９􀆰 ４９０ ０ ７􀆰 ７７７ ０ ７􀆰 ７６５ ７ １０􀆰 ６５３ ５ １０􀆰 ６９１ ５ １１􀆰 ４３６ ５

中位数 ９􀆰 ４４９ ５ ７􀆰 ７０９ ７ ７􀆰 ７０１ ７ １０􀆰 ６５４ １ １０􀆰 ７２５ ４ １１􀆰 ３８８ ４

最大值 １２􀆰 ２８７ ０ １０􀆰 １１０ ５ １０􀆰 ２３６ ８ １２􀆰 ３３３ ９ １２􀆰 ４４８ ２ １３􀆰 ３０５ ７

最小值 ５􀆰 ７４６ ９ ６􀆰 ４３６ ６ ６􀆰 ５１０ ４ ９􀆰 ３７４ ２ ８􀆰 ８４６ ８ １０􀆰 ０９４ ９

标准差 ０􀆰 ５９４ ５ ０􀆰 ５９０ ８ ０􀆰 ５８３ ０ ０􀆰 ４５３ ５ ０􀆰 ６６４ ７ ０􀆰 ５０７ ３

偏度 ０􀆰 ２６２ ３ ０􀆰 ６７７ ７ ０􀆰 ７９９ ９ ０􀆰 ２０３ ３ ０􀆰 ００３ ２ ０􀆰 ４９３ ３

峰度 ３􀆰 ３３８ ０ ０􀆰 ６１１ ４ ０􀆰 ８７３ ６ ０􀆰 ０００ ４ －０􀆰 ３６１ ８ ０􀆰 ４３１ ８

ＰＰ 检验 －１３􀆰 ６６０∗∗∗ －１０􀆰 ５２１∗∗∗ －１０􀆰 ２０２∗∗∗ －１６􀆰 ９３６∗∗∗ －１０􀆰 ３３２∗∗∗ －１５􀆰 ２５０∗∗∗

ＡＤＦ 检验 －４􀆰 ０７８∗∗∗ －３􀆰 ８７９∗∗∗ －３􀆰 ７３７∗∗∗ －５􀆰 ８４９∗∗∗ －４􀆰 ７０２∗∗∗ －５􀆰 ３９８∗∗∗

　 　 注： （１） 数据来源于同花顺数据库， 并剔除因各国节假日不同而缺失的样本数据。 （２） ∗、 ∗∗和∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％和 １％的水平上显

著。 （３） 本文还采用 ＤＦ⁃ＧＬＳ 检验， 结果均在 １％显著性水平上拒绝存在单位根的原假设。

５４
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四、 实证结果分析

本文构建国际原油市场对股市的风险溢出强度

指数， 并以新冠病毒感染这一典型突发事件为背

景， 系统研究国际原油市场波动对股市的风险传染

规律。 参考已有文献， 根据 ＡＩＣ 统计量、 ＳＢＩＣ 统计

量和 ＨＱＩＣ 统计量最小原则， 本文选择时变参数向

量自回归溢出模型的最优滞后阶数为 ４ 阶。 同时，
参考郑挺国和刘堂勇 （２０１８） ［３９］ 的研究， 选择国际

原油市场对股市风险溢出强度指数均值最高的方差

分解期数 Ｈ。 结果表明， 当实证模型方差分解期数

达到 １８ 期时， 原油市场波动对股市的风险溢出强

度均值基本稳定， 因此本文将最优方差分解期数设

定为 １８ 期。
（一） 突发事件冲击下的国际原油市场和股市风

险溢出的动态特征

首先， 根据图 １ 国际原油市场和股市风险总溢出

强度的动态变化可知， 在第一轮突发新冠病毒感染暴

发期间 （２０１９ 年 １２ 月 １２ 日至 ２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日），
两市风险总溢出强度明显增强。 从分市场看， 原油市

场风险溢出强度上升是两市风险总溢出强度上升的重

要原因， 尤其在全球首例新冠确诊病例公布后， 原油

市场波动加剧 （图中点 “１” ） 导致两市风险溢出强

度上升。 此后， Ｂｒｅｎｔ 原油期货价格在 ２０２０ 年 ２ 月 ３
日大幅下跌达到－４􀆰 ２７％ （图中点 “２” ）， 并在 ２ 月

２４ 日再次大幅下跌－３􀆰 ９１％ （图中点 “３” ）， 其间

国际原油市场剧烈波动不断强化市场风险溢出。 同

时， 伴随全球原油价格暴跌， 国际股市风险溢出强度

也逐渐增强， 其中， ２０２０ 年 ３ 月 ９ 日美股触发熔断

（图中点 “４” ）， ２０２０ 年 ３ 月 １２ 日欧美股市再次暴

跌 （图中点 “５” ）， 至此全球股市动荡开始加剧两

市风险溢出。 因此， 在第一轮疫情暴发时期， 国际原

油市场波动率显著上升率先强化两市风险溢出， 此后

股市价格波动加剧并逐渐成为市场风险的重要来源。
而在第二轮疫情暴发期间 （２０２１ 年 １２ 月 ０１ 日至

２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日）， 原油市场波动风险成为两市风

险总溢出强度攀升的主导因素。 其中， 在 ２０２２ 年 ３
月 ９ 日， Ｂｒｅｎｔ 原油期货创历史的单日下跌超过

－１２􀆰 ０９％， 这也导致短期内国际油股两市风险总溢出

强度显著增强。 由此可见， 自疫情暴发以来， 国际原

油期货市场不论从风险溢出大小还是风险溢出反应次

序上都成为国际油股两市风险总溢出效应的主导。
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图 １　 国际原油市场和股市风险总溢出强度的动态变化

　 　 注： “１”： ２０１９ 年 １２ 月 １２ 日首例新冠病毒确诊病例公布； “２”： ２０２０ 年 ２ 月 ３ 日布伦特原油下跌－４􀆰 ２７％； “３”： ２０２０ 年 ２ 月 ２４ 日布伦特原

油下跌－３􀆰 ９１％， 拉开短期下跌序幕； “４”： ２０２０ 年 ３ 月 ９ 日， 布伦特原油下跌－２６􀆰 １８％， 美股史上第二次触发熔断机制； “５”： ２０２０ 年 ３ 月 １２
日， 欧洲股市暴跌， 包括美国在内的多国股市触发熔断； “６”： ２０２１ 年 １２ 月 １ 日为全球第二轮病毒感染暴发起始点， 单日新增确诊病例数超过

７０ 万例， 为连续两月最高值； “７”： ２０２１ 年 １２ 月 ２３ 日， 全球单日新增确诊病例数首次超过 １００ 万例； “８”： ２０２２ 年 ２ 月 ２４ 日俄乌冲突； “９”：
２０２２ 年 ３ 月 ９ 日布伦特原油下跌－１２􀆰 ０９％。

　 　 根据图 ２ 可知， 国际股市受到国际原油市场的风

险溢出冲击明显增强， 尤其在第一轮和第二轮病毒感

染集中暴发时期， 国际原油市场对股市的风险溢出更

为突出。 从股市受到的风险溢出来源看， ＷＴＩ 和

６４
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Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场是国际股市风险冲击的重要来源，
而中国原油期货市场对国际三大股市的风险溢出总和

相对最小。 此外， 根据表 ３ 可知， 在第一轮疫情期

间， 国际原油市场对股市的风险溢出冲击在暴发初期

较大 （２０１９ 年 １２ 月）， 其后原油市场对股市的风险

溢出强度逐月下降； 从风险溢出来源看， Ｂｒｅｎｔ 原油

期货市场的风险溢出强度略高于 ＷＴＩ 原油市场 （如
２０１９ 年 １２ 月 Ｂｒｅｎｔ 市场的风险溢出均值为 ２􀆰 ８３２ ８，
大于 ＷＴＩ 市场的 ２􀆰 ６００ ７）， 而中国 ＩＮＥ 原油期货市

场的风险溢出强度最低 （２０１９ 年 １２ 月的风险溢出均

值为 １􀆰 ５４０ ５）。 在第二轮疫情期间， 国际原油市场

对股市的风险溢出主要集中在 ２０２２ 年 ３ 月和 ４ 月病

毒感染最为严重时期， 其中 ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市

场同样是国际股市风险冲击的重要来源， 尤其在

２０２２ 年 ３ 月， ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场对股市的风

险溢出强度分别为 ２􀆰 １３４ ６ 和 ２􀆰 １１７ ２， 高于中国 ＩＮＥ
原油期货市场风险溢出强度的 ０􀆰 ７１７ ５。
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图 ２　 国际股市来自三大原油市场的风险溢出冲击分解

表 ３ 股市来自三大原油市场的风险溢出冲击分解

股市 时期 分阶段 ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｉｎｅ

三大股市

受到的

风险溢出

强度分解

２０１９ 年 １２ 月

２０２０ 年 １ 月

２０２０ 年 ２ 月

２０２０ 年 ３ 月

２０２０ 年 ４ 月

２０２０ 年 ５ 月

２０２１ 年 １２ 月

２０２２ 年 １ 月

２０２２ 年 ２ 月

２０２２ 年 ３ 月

２０２２ 年 ４ 月

２０２２ 年 ５ 月

第一轮

第二轮

６􀆰 ９７４ ０ ２􀆰 ６００ ７ ２􀆰 ８３２ ８ １􀆰 ５４０ ５

５􀆰 ２３６ ９ ２􀆰 ００１ ８ ２􀆰 １３９ ３ １􀆰 ０９５ ８

３􀆰 ４３６ ３ １􀆰 ３０９ ８ １􀆰 ４６７ １ ０􀆰 ６５９ ４

２􀆰 ７８０ ８ １􀆰 ０１０ ９ １􀆰 ０２９ ８ ０􀆰 ７４０ １

２􀆰 ０９９ １ ０􀆰 ７５０ ７ ０􀆰 ８０９ １ ０􀆰 ５３９ ３

１􀆰 ９２３ １ ０􀆰 ７０２ ５ ０􀆰 ６９９ ９ ０􀆰 ５２０ ７

３􀆰 ４１１ ２ １􀆰 ３９８ １ １􀆰 ２５８ ４ ０􀆰 ７５４ ７

３􀆰 ０９１ ７ １􀆰 １３４ １ １􀆰 ０６３ ６ ０􀆰 ８９４ ０

３􀆰 ５１４ ８ １􀆰 １９２ １ １􀆰 ２０７ ３ １􀆰 １１５ ４

４􀆰 ９６９ ３ ２􀆰 １３４ ６ ２􀆰 １１７ ２ ０􀆰 ７１７ ５

４􀆰 ６２５ ０ １􀆰 ９６７ ２ ２􀆰 ００１ ３ ０􀆰 ６５６ ５

３􀆰 ９４０ ２ １􀆰 ５８２ ３ １􀆰 ８３３ ７ ０􀆰 ５２４ ２

　 　 注： ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 代表三大股市受到的来自三大原油市场的风险溢出程度的总和， ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ 代表三大股市来自 ＷＴＩ 原油市场的风险溢出

程度， ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ 代表三大股市来自 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的风险溢出程度， ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｉｎｅ 代表三大股市来自 ＩＮＥ 原油市场的风险溢出程度。
数据来源： 作者计算。
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（二） 突发事件冲击下国际原油市场波动对各国

股市的风险溢出规律

根据下表 ４ 和图 ３ 可知， 在突发新冠病毒感染暴

发期间， 国际股市受到国际原油市场的风险冲击强度

明显增强， 尤其在第一轮疫情暴发初期， 原油市场对

股市的风险溢出更为剧烈。 主要原因在于， 突发事件

冲击具有 “事件驱动” 特性 （隋建利等， ２０２２［１９］ ），
会显著强化全球金融市场间的风险传染 （Ｒｏｎｃｏｒｏｎｉ
等， ２０２１［５４］； Ｂａｋｅｒ 等， ２０２０［５５］； Ｈａｄｄａｄ 等， ２０２０［５６］；
Ｊｉ 等， ２０２０［５７］； Ｎｙｍａｎ 等， ２０２１［５８］）， 其中首次暴发

造成国际原油期货市场动荡和恐慌情绪蔓延， 会进一

步强化原油市场风险对股市溢出。 此外， 从各股市受

到的风险溢出强度来看， 美股受到原油市场风险溢出

冲击一直比英国股市和中国股市更强烈， 如在第一轮

疫情暴发期间， 美股来自原油市场的风险溢出强度均

值为 ２􀆰 ０３６ ８， 英国股市为 １􀆰 ０３０ ３， 而中国股市为

０􀆰 ９９９ ９； 同样， 在第二轮疫情暴发期间， 美股来自原

油市场的风险溢出冲击均值为 １􀆰 ８９７ １， 也高于英国的

１􀆰 ３８３ ８ 和中国股市的 ０􀆰 ６７７ ９。 可能原因在于当前国

际原油贸易呈现 “东方交易， 西方定价， 美元计价”
的市场格局， 其中美元汇率与国际原油价格波动密切

关联 （Ｍｅｎｓａｈ 和 Ａｌａｇｉｄｅｄｅ， ２０１７［５９］）， 因此也会强化

美国金融市场和国际原油市场的风险联动。
此外， 从美国股市受到的国际原油市场风险溢出

冲击看， 根据图 ４ 可知， 在暴发期间， 美国股市受到

的国际油市风险溢出冲击主要来自 ＷＴＩ 原油期货市场

和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场， 而中国 ＩＮＥ 原油期货市场对

美股的风险溢出冲击相对较小。 如表 ４ 显示， 在第一

轮疫情暴发时期， 美股受到 ＷＴＩ 原油期货市场的风险

溢出强度均值为 ０􀆰 ８９０ ５， 占比为 ４３􀆰 ７２％； 受到 Ｂｒｅｎｔ
原油期货市场的风险溢出强度均值为 ０􀆰 ８０９ ８， 占比为

３９􀆰 ７６％； 而来自中国 ＩＮＥ 原油期货市场的风险溢出强

度为 ０􀆰 ３３６ ４， 占比只有 １６􀆰 ５２％。 其次， 在第二轮疫

情期间， 虽然三大原油期货市场对美股的风险溢出强

表 ４ 美国、 英国和中国股市来自国际原油市场的风险冲击分解

分股市 时期 分阶段
来自三大

原油市场

来自 ＷＴＩ
原油市场

来自 Ｂｒｅｎｔ
原油市场

来自 ＩＮＥ
原油市场

美国股市
２０１９ 年 １２ 月 １２ 日—２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日 第一轮 ２􀆰 ０３６ ８ ０􀆰 ８９０ ５ ０􀆰 ８０９ ８ ０􀆰 ３３６ ４

２０２１ 年 １２ 月 １ 日—２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日 第二轮 １􀆰 ８９７ １ ０􀆰 ８１２ ９ ０􀆰 ７８７ １ ０􀆰 ２９７ １

英国股市
２０１９ 年 １２ 月 １２ 日—２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日 第一轮 １􀆰 ０３０ ３ ０􀆰 ３７２ ９ ０􀆰 ３７９ ７ ０􀆰 ２７７ ７

２０２１ 年 １２ 月 １ 日—２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日 第二轮 １􀆰 ３８３ ８ ０􀆰 ５４３ ０ ０􀆰 ５４６ １ ０􀆰 ２９４ ８

中国股市
２０１９ 年 １２ 月 １２ 日—２０２０ 年 ５ 月 ２９ 日 第一轮 ０􀆰 ９９９ ９ ０􀆰 ３５８ ４ ０􀆰 ３３１ ０ ０􀆰 ３１０ ４

２０２１ 年 １２ 月 １ 日—２０２２ 年 ５ 月 ３０ 日 第二轮 ０􀆰 ６７７ ９ ０􀆰 ２４４ ４ ０􀆰 ２５９ ０ ０􀆰 １７４ ５

　 　 数据来源： 作者计算。
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图 ３　 三大股市来自国际原油市场的风险溢出的强度变化
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度大小有所降低， 但三大原油市场对美股的风险溢出

大小排序依旧存在 ＷＴＩ 原油市场大于 Ｂｒｅｎｔ 原油市

场， 而 Ｂｒｅｎｔ 原油市场大于中国 ＩＮＥ 原油市场的特

征。 因此， 国际原油期货市场对股市风险溢出冲击可

能与原油市场的影响力有关， 其中 ＷＴＩ 原油期货市

场比中国原油期货市场成熟度更高， 价格影响力更

大， 因此对股市的风险溢出冲击也更强。
从英国股市受到的风险溢出来源看， 根据图 ５ 可

知， ＷＴＩ 原油期货市场和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场对英国

股市的风险溢出冲击较大， 而中国 ＩＮＥ 原油期货市

场对英国股市的风险溢出冲击相对较小。 在第一轮疫

情暴发时期， 英国股市受到来自原油期货市场的风险

溢出均值为 １􀆰 ０３０ ３， 其中来自 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场

的风险溢出冲击占比为 ３６􀆰 ８５％， 来自 ＷＴＩ 原油期货

市场的风险溢出冲击占比为 ３６􀆰 １９％， 而来自中国

ＩＮＥ 原油期货市场的风险溢出冲击占比为 ２６􀆰 ９５％。
同样， 在第二轮疫情期间， Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场对英

国股市的风险溢出冲击占比最高为 ３９􀆰 ４９％， ＷＴＩ 原
油期货市场的冲击占比为 ３９􀆰 ２４％， 而中国 ＩＮＥ 原油

期货市场的冲击占比最低为 ２１􀆰 ３０％。 因此， 结合上

述美股受到的风险冲击来源看， ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期

货市场对欧美股市的风险溢出都更为强烈， 这再次印

证了市场成熟度更高， 价格影响力更大的国际原油市

场对股市的风险溢出冲击更强的结论。
此外， 根据图 ６ 可知， 国际原油市场波动对中国

股市的风险溢出影响在第一轮疫情暴发时期较为强烈，
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图 ４　 美国股市来自三大原油市场风险冲击的动态变化
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图 ５　 英国股市来自三大原油市场风险冲击的动态变化
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此时风险溢出效应均值为 ０􀆰 ９９９ ９， 而第二轮疫情的

风险溢出效应均值已明显减弱为 ０􀆰 ６７７ ９。 同时， 与

欧美股市受到的风险溢出冲击相比， 中国股市来自原

油市场的风险溢出冲击相对较小。 从中国股市受到的

风险冲击来源看， 在第一轮疫情时期， 中国股市受到

来自 ＷＴＩ 原油市场的风险溢出冲击均值为 ０􀆰 ３５８ ４，
占比 ３５􀆰 ８４％， 来自 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的风险溢出均值

为 ０􀆰 ３３１ ０， 占比 ３３􀆰 １０％， 而本土 ＩＮＥ 原油市场对中

国股市的风险溢出冲击均值为 ０􀆰 ３１０ ４， 占比为

３１􀆰 ０４％； 在第二轮疫情期间， 中国本土 ＩＮＥ 原油市

场对本土股市的风险溢出冲击下降为 ０􀆰 １７４ ５， 占比

最低为 ２５􀆰 ７４％。 因此， 从风险冲击来源看， ＷＴＩ 和
Ｂｒｅｎｔ 等海外成熟原油市场是中国股市风险输入的重

要来源， 而中国本土原油市场对股市的风险冲击相对

有限。 究其原因， ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的成熟度及

其国际定价影响力更强， 同时中国原油进口对外依赖

程度更高 （田洪志等， ２０２０ａ［４５］； 田洪志等， ２０２０ｂ［６０］；
汪冬华等， ２０２２［４５］）， 因此， 海外成熟的原油期货市

场对中国股市的风险溢出强度高于国内原油期货市场

的影响。
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图 ６　 中国股市来自三大原油市场风险冲击的动态变化

（三） 突发事件冲击加剧国际原油市场对股市风

险溢出的实证分析

基于 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ⁃ＤＹ 模型， 本文测算国际原油市

场波动对股市的风险溢出强度， 并检验突发事件冲击

加剧国际原油市场对股市风险溢出的潜在机理。 图 ７
进一步描绘了国际原油市场波动对股市风险溢出强度

的动态变化 （ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ） 及与全球新冠病毒感染

风险程度 （ｄｉａｇｃ） 的动态关联。 研究表明， 在疫情

暴发初期， 股市受到原油市场的风险溢出冲击尤为强

烈， 其后原油市场对股市的风险溢出强度逐步下降，
而此时全球病毒感染风险程度则不断加剧， 具体表现

为全球单日新增确诊病例数 ｄｉａｇｃ 不断激增。 因此，
从表象看， 在疫情暴发初期， 原油市场波动对股市的

风险溢出强度 （ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ） 与全球感染风险的严

重程度 （ｄｉａｇｃ） 似乎并无显著的正相关关系。 然而，
实际原因在于， 突发事件冲击在初期激发了国际金融

市场投资者的恐慌情绪， 出于避险动机考虑， 投资者

在短期内过度抛售股票和原油期货等高风险的资产

（杨子晖和王姝黛， ２０２１［４８］ ）， 由此引起两市价格剧

烈波动， 因此短期内原油市场波动对股市的风险溢出

程度显著提升， 而随着两市价格逐渐恢复， 原油市场

对股市的风险溢出程度逐渐下降。 然而， 在疫情暴发

初期阶段， 由于新冠病毒的传染性极强， 全球单日新

增确诊病例数呈现指数上升趋势。 因此， 在初期阶

段， 原油市场对股市的风险溢出强度与全球新冠病毒

感染风险的严重程度并未体现出统计意义上的正相关

性， 但这更加说明了初期突发事件冲击对原油市场风

险溢出的影响不可忽视。 不仅如此， 在第二轮疫情时

期， 国际原油市场对股市的风险溢出强度 （ ｓｔｏｃｋ⁃
ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ） 与全球病毒感染风险严重程度 （ｄｉａｇｃ） 则

体现出显著的正向关联， 具体表现为全球病毒感染风

险上升并不断强化国际原油市场波动对股市的风险溢

出冲击。
表 ５ 对全球新冠病毒感染风险严重程度 （ｄｉａｇｃ）

与国际原油市场对股市风险溢出强度的动态关系进

行回归检验。 结果表明， 全球单日新增确诊病例数

０５
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图 ７　 原油市场对股市风险溢出和全球新增确诊病例数的动态关系

ｄｉａｇｃ （单位： 万人） 对 “ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ” 的影响参数

在 １％的显著性水平上为正， 这表明风险上升确实强

化了国际原油市场对股市的风险溢出冲击。 从控制变

量的参数估计结果看， 反映全球外汇市场恐慌情绪的

ｈｂｅｔｆ 变量 （ “欧元 ＶＩＸ” 波动率指数） 的估计参数显

著为正， 这表明在突发事件暴发期间， 汇率市场的风

险预期增加也会加剧国际原油市场波动对股市的风险

溢出； ｅｘｇ 美元指数的参数估计结果也为正， 并且通

过 １％显著性水平检验， 说明美元升值也会加剧国际

原油市场对股市的风险溢出， 这可能与当前国际原油

贸易主要采用美元计价的市场格局有关， 计价货币的

汇率变动会加剧原油价格波动对股市的风险冲击。 此

外， ｏｉｌｅｔｆ （原油 ＥＴＦ 波动率指数）、 ｈｊｅｔｆ （黄金矿商

ＥＴＦ 波动率指数） 和 ｘｘｅｔｆ （新兴市场 ＥＴＦ 波动率指

数） 的参数估计系数为负， 说明在病毒暴发期间，
国际避险资产价格上升在一定程度上可能缓解金融市

场的恐慌情绪， 进而降低油价波动对股市的负面冲

击。 最后， ｔｅｄ （泰德利差） 的估计参数在 １％的显著

性水平上为正数， 表明国际金融市场流动性紧张加剧

原油市场风险溢出。
接着， 表 ５ 通过一系列稳健性检验来佐证基准回

归的结论。 其一， 模型 （２） 采用 “ＯＬＳ＋稳健标准

误” 的方法进行回归检验， 主要是排除模型可能存

在的异方差对实证结果的影响。 根据表 ５ 可知， 模型

（２） 的参数估计结果与基准回归不存在显著差异，
检验结果满足稳健性要求。 其二， 借鉴杨子晖和王姝

黛 （２０２１） ［４８］的研究， 表 ５ 的模型 （３） 对全部解释

变量进行滞后一期处理， 以削弱模型可能存在的内生

性问题对回归结果的干扰， 检验结果依旧满足稳健性

要求； 模型 （４） 采用 “ＧＭＭ＋工具变量” 的方法进

一步做内生性检验， 其中工具变量设定为全球单日新

增确诊病例数 （ｄｉａｇｃ） 的滞后一阶、 二阶和三阶变

量， 最后回归结果也满足稳健性要求。 其三， 考虑到

地缘政治风险事件也是加剧油价波动的重要因素

（李振等， ２０２１［６１］ ）， 本文在模型 （５） 中剔除了新

冠期间， 包括俄乌冲突在内的 １４ 次全球地缘政治风

险事件的样本 （具体见表 ５ 注解）， 然后再采用处理

后的样本进行回归检验， 实证结果依旧支持研究结

论。 模型 （６） 进一步采用替换核心解释变量的方法

进行检验， 即采用全球新冠病毒累计确诊病例数增长

率 （ｄｄｉａｇ） 作为单日新增确诊病例数 （ｄｉａｇｃ） 的替

代变量进行实证， 回归结果也支持风险上升会强化国

际原油市场波动对股市风险溢出的结论。 模型 （７）
进一步采用 ＨＡＣ 稳健标准差法， 以此排除自相关问

题的干扰， 结果表明， Ｎｅｗｅｙ⁃Ｗｅｓｔ 的标准误差有所

增加， 但核心解释变量的估计参数依旧符合预期。

表 ５ 国际原油市场对股市风险溢出与全球病毒感染风险的关系

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

ｄｉａｇｃ
０􀆰 ０３７∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０３７∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０３７∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０４１∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ０３５∗∗∗

（０􀆰 ００６）
０􀆰 ４０９∗∗

（０􀆰 １９９）
０􀆰 ０３７∗∗∗

（０􀆰 ０１１）

１５
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变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｓｔｏｃｋ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

ｈｊｅｔｆ
－０􀆰 ０８３∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ０８３∗∗∗

（０􀆰 ０２０）
－０􀆰 ０８９∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ０６４∗∗∗

（０􀆰 ０１５）
－０􀆰 ０６８∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ０７５∗∗∗

（０􀆰 ０１８）
－０􀆰 ０８３∗∗

（０􀆰 ０３４）

ｏｉｌｅｔｆ
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０１４∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ０１４∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００２）
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００６）

ｈｂｅｔｆ
０􀆰 ２８２∗∗∗

（０􀆰 ０４３）
０􀆰 ２８２∗∗∗

（０􀆰 ０４８）
０􀆰 ３０３∗∗∗

（０􀆰 ０４２）
０􀆰 ２７４∗∗∗

（０􀆰 ０４２）
０􀆰 ２６８∗∗∗

（０􀆰 ０４２）
０􀆰 ２７２∗∗∗

（０􀆰 ０４４）
０􀆰 ２８２∗∗∗

（０􀆰 ０８２）

ｘｘｅｔｆ
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０２６∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０２６∗∗∗

（０􀆰 ００８）
－０􀆰 ０２６∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０２７∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ０２７∗∗

（０􀆰 ０１３）

ｅｘｇ
０􀆰 １０８∗∗∗

（０􀆰 ０１３）
０􀆰 １０８∗∗∗

（０􀆰 ０１１）
０􀆰 １０４∗∗∗

（０􀆰 ０１３）
０􀆰 １１０∗∗∗

（０􀆰 ０１０）
０􀆰 １０９∗∗∗

（０􀆰 ０１３）
０􀆰 １１５∗∗∗

（０􀆰 ０１４）
０􀆰 １０８∗∗∗

（０􀆰 ０２０）

ｔｅｄ
２􀆰 ２００∗∗∗

（０􀆰 ２７３）
２􀆰 ２００∗∗∗

（０􀆰 ５１２）
１􀆰 ９２６∗∗∗

（０􀆰 ２６７）
１􀆰 ６０７∗∗∗

（０􀆰 ４０６）
１􀆰 ７７３∗∗∗

（０􀆰 ２６５）
１􀆰 ８２６∗∗∗

（０􀆰 ２７９）
２􀆰 ２００∗∗

（１􀆰 ０２９）

ｇｚｌｃ
－０􀆰 ２６９∗∗∗

（０􀆰 ０７７）
－０􀆰 ２６９∗∗

（０􀆰 １０６）
－０􀆰 ２３５∗∗∗

（０􀆰 ０７５）
－０􀆰 １７８∗∗

（０􀆰 ０９１）
－０􀆰 １５５∗∗∗

（０􀆰 ０７４）
０􀆰 ００７

（０􀆰 ０６９）
－０􀆰 ２６９
（０􀆰 ２１１）

ｃｏｎｓ
－６􀆰 ７８１∗∗∗

（１􀆰 ２９６）
－６􀆰 ７８１∗∗∗

（１􀆰 １８１）
－６􀆰 ５６０∗∗∗

（１􀆰 ２７０）
－７􀆰 ４７８∗∗∗

（０􀆰 ９９７）
－７􀆰 ２３３∗∗∗

（１􀆰 ２５８）
－７􀆰 ６１６∗∗∗

（１􀆰 ３２８）
－６􀆰 ７８１∗∗∗

（２􀆰 １６１）

处理原则 基准回归
ＯＬＳ＋稳健

标准误

内生性解释变量

滞后一期

ＧＭＭ＋工具变量

Ｌ１ ／ Ｌ２ ／ Ｌ３
剔除地缘

政治样本

替换感染

风险变量

ＨＡＣ 稳健

标准差法

Ｈａｎｓｅｎ — — ０􀆰 ５５４０ — — —

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４８１ ２ ０􀆰 ４８８ ６ ０􀆰 ４８３ ２ ０􀆰 ５２０ ９ ０􀆰 ４９３ ５ ０􀆰 ４４８ ４ —

Ｎ ５６１ ５６１ ５６０ ５５８ ５０３ ５６１ ５６１

　 　 注： （１） ∗、 ∗∗和∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％和 １％的水平上显著， 下同。 （２） 全球单日新增确诊病例数 ｄｉａｇｃ 的单位为： 万人。 （３） 剔除地缘

政策样本包括伊朗遭遇空袭 （２０２０ 年 １ 月 ３ 日—１１ 日）、 沙俄油价战争 （２０２０ 年 ３ 月 ６ 日—９ 日）、 中印冲突 （２０２０ 年 ６ 月 １５ 日—１６ 日）、 美国

大选 （２０２０ 年 １１ 月 ３ 日—８ 日）、 英国脱欧 （２０２０ 年 １２ 月 ２４ 日—３１ 日）、 国会山庄动乱 （２０２１ 年 １ 月 ６ 日—８ 日）、 中海油被制裁 （２０２１ 年 １
月 １４ 日）、 美军空袭伊朗 （２０２１ 年 ２ 月 １５ 日—２８ 日）、 美国制裁俄罗斯 （２０２１ 年 ４ 月 １２ 日—１５ 日）、 美军空袭阿富汗 （２０２１ 年 ８ 月 １５ 日—３１
日）、 哈萨克斯坦动乱 （２０２２ 年 １ 月 ５ 日—１０ 日）， 俄乌冲突 （２０２２ 年 ２ 月 ２４ 日—３ 月 ３ 日）， 欧美针对俄乌事件制裁俄罗斯 （２０２２ 年 ４ 月 ６
日—８ 日）， 芬兰和瑞典加入北约 （２０２２ 年 ５ 月 １５ 日—１７ 日） 等。

　 　 表 ６ 刻画了国际原油市场对中国、 美国和英国三

大股票市场的风险溢出强度与所在国新冠病毒感染风

险程度的关联。 其中， 股票市场所在国的单日新增确

诊病例数 （ｄｉａｇｃ） 的参数估计结果均为正数， 而且

通过 １％的显著性水平检验， 这表明本土感染风险程

度上升会加剧本土股票市场的脆弱性 （杨子晖和王

姝黛， ２０２１［４８］）， 进而强化国际原油期货市场波动对

本土股票市场的风险溢入冲击。 不仅如此， 稳健性检

验表明， 股票市场所在国的新冠病毒累计确诊病例数

增长率 ｄｄｉａｇ （％） 的估计参数也显著为正， 如中

国、 美国的 ｄｄｉａｇ 解释变量的参数估计结果均通过

１％的显著性水平检验， 这进一步说明本土感染风险

程度上升会加剧国际原油市场波动对本土股市的

冲击。

表 ６ 国际原油市场对各国股市风险溢出强度与股市所在国感染风险的关系

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

ｄｉａｇｃ
０􀆰 ０１０∗∗∗

（０􀆰 ００３）
—

０􀆰 ０２０∗∗∗

（０􀆰 ００２）
—

０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００２）
—

ｄｄｉａｇ —
０􀆰 ２３２∗∗

（０􀆰 １０４）
—

０􀆰 ０５９
（０􀆰 ０７６）

—
０􀆰 １１８∗∗

（０􀆰 ０５３）

ｈｊｅｔｆ
－０􀆰 ０４７∗∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０４５∗∗∗

（０􀆰 ００９）
－０􀆰 ０２６∗∗∗

（０􀆰 ００６）
－０􀆰 ０２３∗∗∗

（０􀆰 ００７）
－０􀆰 ００９∗

（０􀆰 ００５）
－０􀆰 ００７
（０􀆰 ００５）

ｏｉｌｅｔｆ
－０􀆰 ００９∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００８∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（０􀆰 ００１）

２５
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变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ

ｈｂｅｔｆ
０􀆰 １３１∗∗∗

（０􀆰 ０２３）
０􀆰 １２９∗∗∗

（０􀆰 ０２３）
０􀆰 １７１∗∗∗

（０􀆰 ０１６）
０􀆰 １６４∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
－０􀆰 ０２０∗

（０􀆰 ０１２）
－０􀆰 ０２２∗

（０􀆰 ０１２）

ｘｘｅｔｆ
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００４）
－０􀆰 ０１６∗∗∗

（０􀆰 ００３）
－０􀆰 ０１５∗∗∗

（０􀆰 ００３）
０􀆰 ００４∗∗

（０􀆰 ００２）
０􀆰 ００４∗∗

（０􀆰 ００２）

ｅｘｇ
０􀆰 ０５４∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０５５∗∗∗

（０􀆰 ００７）
０􀆰 ０２６∗∗∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ０３０∗∗∗

（０􀆰 ００５）
０􀆰 ０２９∗∗∗

（０􀆰 ００４）
０􀆰 ０３０∗∗∗

（０􀆰 ００４）

ｔｅｄ
１􀆰 １１０∗∗∗

（０􀆰 １４７）
０􀆰 ９８９∗∗∗

（０􀆰 １４６）
０􀆰 ３７８∗∗∗

（０􀆰 １００）
０􀆰 ２０２∗

（０􀆰 １０７）
０􀆰 ７１２∗∗∗

（０􀆰 ０７４）
０􀆰 ６３５∗∗∗

（０􀆰 ０７５）

ｇｚｌｃ
－０􀆰 １９６∗∗∗

（０􀆰 ０４１）
－０􀆰 １１２∗∗∗

（０􀆰 ０３６）
－０􀆰 １３１∗∗∗

（０􀆰 ０２８）
０􀆰 ００７

（０􀆰 ０２７）
０􀆰 ０５８∗∗∗

（０􀆰 ０２１）
０􀆰 １１２∗∗∗

（０􀆰 ０１８）

ｃｏｎｓ
－２􀆰 ９２３∗∗∗

（０􀆰 ６９５）
－３􀆰 １３５∗∗∗

（０􀆰 ６９４）
－１􀆰 ６８７∗∗∗

（０􀆰 ４７６）
－２􀆰 １６０∗∗∗

（０􀆰 ５０９）
－２􀆰 １７１∗∗∗

（０􀆰 ３５３）
－２􀆰 ３２０∗∗∗

（０􀆰 ３５５）

处理原则 基准回归 替换变量 基准回归 替换变量 基准回归 替换变量

Ｆ ５２􀆰 ６９ ５１􀆰 ５７ ６６􀆰 ７８ ４８􀆰 ７１ ４８􀆰 ６６ ４５􀆰 ９０

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４２４ ８ ０􀆰 ４１９ ４ ０􀆰 ４８４ ５ ０􀆰 ４０５ ３ ０􀆰 ４０５ １ ０􀆰 ３９０ ８

Ｎ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１

　 　 注： ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 指标代表国际原油市场对中国股市的风险溢出强度， ｍｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 和 ｙｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 指标则分别代表国际原油市场对美国和英国股市

的风险溢出强度。

（四） 突发事件冲击下国际原油市场波动对中国

股市风险溢出的影响因素分析

１􀆰 基准回归。
为验证突发事件冲击下国际原油市场波动对中国

股市风险溢出的影响因素， 下文分别选取突发新冠病

毒感染期间的国际原油期货市场、 ＷＴＩ 原油期货市场

和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场对中国股市的风险溢入强度作

为被解释变量， 并以全球新冠病毒感染风险、 美国和

英国的新冠病毒感染风险分别作为核心解释变量进行

回归检验。 表 ７ 表明， 美国、 英国的新冠病毒单日新

增确诊病例数 ｄｉａｇｃ 的估计参数均在 １％的显著性水

平上为正， 说明美国、 英国的感染风险上升会强化欧

美原油期货市场波动对中国股市的风险冲击。 其次，
ｅｘｇ 估计参数均在 １％的显著性水平上为正， 表明美

元指数大幅上涨会恶化中国的贸易条件， 并且加剧油

价输入性通胀风险冲击， 这对国内股市稳定产生不利

影响。 此外， ｈｓｌ 的估计参数为正数， 说明国内股市

投机氛围上升， 则在面临突发事件冲击时， 国内股市

恐慌情绪激增将加剧投资者的非理性抛售行为， 由此

使得中国股市受到国际原油市场波动冲击更为强烈。
最后， 国际金融市场环境紧缩 （ ｔｅｄ） 会加剧国际原

油价格波动并增强原油市场对中国股市冲击， 而中国

金融条件指数 （ ｆｉｎａｎｃｅ） 上升有助于缓解来自国际原

油市场的外部风险冲击。

表 ７ 国际原油市场对中国股市风险溢出的影响因素分析

变量

国际原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

ＷＴＩ 原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

Ｂｒｅｎｔ 原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ

ｄｉａｇｃ
０􀆰 ０９１∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
０􀆰 ０９０∗∗∗

（０􀆰 ０１５）
０􀆰 ０７０∗∗

（０􀆰 ０３０）
０􀆰 ０８５∗∗∗

（０􀆰 ０２７）
０􀆰 ０６４∗∗∗

（０􀆰 ０１１）
０􀆰 ０５４∗∗∗

（０􀆰 ０１０）

ｅｘｇ —
０􀆰 ０２３∗∗∗

（０􀆰 ００３）
—

０􀆰 ００７∗∗∗

（０􀆰 ００１）
—

０􀆰 ００９∗∗∗

（０􀆰 ００１）

ｈｓｌ —
０􀆰 １８２∗∗∗

（０􀆰 ０４５）
—

０􀆰 ０６５∗∗∗

（０􀆰 ０１７）
—

０􀆰 ０６６∗∗∗

（０􀆰 ０１７）

ｔｅｄ —
０􀆰 ２０４∗∗∗

（０􀆰 ０５２）
—

０􀆰 ０６８∗∗∗

（０􀆰 ０２０）
—

０􀆰 ０４６∗∗

（０􀆰 ０２０）

ｆｉｎａｎｃｅ —
－０􀆰 ０７１∗∗

（０􀆰 ０２９）
—

－０􀆰 ０５５∗∗∗

（０􀆰 ０１１）
—

－０􀆰 ０４４∗∗∗

（０􀆰 ０１１）

３５
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续前表

变量

国际原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

ＷＴＩ 原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

Ｂｒｅｎｔ 原油市场对中国股市风险

溢出的影响分析

ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ

ｃｏｎｓ
０􀆰 ３５９∗∗∗

（０􀆰 ０１５）
－２􀆰 １１３∗∗∗

（０􀆰 ３０１）
０􀆰 １３３∗∗∗

（０􀆰 ００５）
－０􀆰 ６７７∗∗∗

（０􀆰 １１６）
０􀆰 １２４∗∗∗

（０􀆰 ００５）
－０􀆰 ８３２∗∗∗

（０􀆰 １１７）

Ｎ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１ ５６１

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ０４８ ６ ０􀆰 ２９６ １ ０􀆰 ００７ ７ ０􀆰 ２４８ ０ ０􀆰 ０５２ ５ ０􀆰 ２８１ ９

Ｆ ２９􀆰 ６０ ４８􀆰 １０ ５􀆰 ３７ ３７􀆰 ９３ ３２􀆰 ０３ ４４􀆰 ９６

　 　 注： （１） 小括号内为参数估计的稳健标准误。 （２） 美国和全球单日新增确诊病例数 （ｄｉａｇｃ） 的单位为百万人， 英国 ｄｉａｇｃ 的单位为十万人。
（３） ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｏｉｌ 指标代表中国股市受到来自国际原油市场波动的风险溢入强度总和， ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｗｔｉ 指标代表中国股市受到来自 ＷＴＩ 原油市场的风险溢

入强度， ｚｇ⁃ｆｒｏｍ⁃ｂｒｅｎｔ 代表中国股市受到来自 Ｂｒｅｎｔ 原油市场的风险溢入强度。

２􀆰 稳健性检验。
上述回归结果表明， 全球新冠病毒感染风险上升

会加剧国际原油市场波动对中国股市的风险溢入， 尤

其欧美感染风险暴发会显著强化 ＷＴＩ 原油市场和

Ｂｒｅｎｔ 原油市场对中国股市的风险冲击。 同时， 研究

表明， 美元汇率波动、 国际金融市场环境紧缩和中国

股市换手率高的特点也会加剧国际原油市场风险溢

入。 但从客观角度分析， 实证模型不可避免地可能存

在遗漏变量等内生性问题干扰而导致参数回归结果偏

误， 因此本文在采用 ＨＡＣ 稳健标准差法控制自相关

问题干扰的同时， 也进行一系列的稳健性检验。
其一， 在内生性检验方面， 采用单日新增确诊病

例数 （ｄｉａｇｃ） 滞后变量作为工具变量开展 ＧＭＭ 回归

分析。 其中， 将感染风险滞后项作为工具变量可满足

相关性与外生性要求。 首先， 新冠病毒具备人传人特

征， 滞后的新增感染病例数与当期新增感染病例数密

切相关， 而且滞后的新增感染病例数属于已知信息，
具备 “前定” 特征， 因此满足外生性要求。 结果显

示新增感染病例数滞后项回归系数均显著为正， 并且

都通过 １％的显著性水平检验， 此外其他因素变量的

参数估计结果也符合预期并且无显著变化。 因此， 内

生性检验所显示的结果依然显著支持本文的研究结

论。 其二， 本文还采用边际效用方法进行边际弹性分

析、 采用剔除国际地缘政治冲突事件的主要时间进行

样本处理、 采用新冠病毒累计确诊病例数增长率

（ｄｄｉａｇ） 作为单日新增确诊病例数 （ｄｉａｇｃ） 的替代

变量进行回归检验， 这三种方法的稳健性检验也均符

合预期， 因此本文的研究结论具有可靠性。①

①　 受篇幅所限， 文中未列出内生性检验和稳健性检验结果的图表， 感兴趣的读者可联系作者索取。

五、 结论和启示

本文构造国际原油市场对股市的风险溢出强度指

数， 系统考察突发事件冲击下的国际原油市场波动对

股市的风险传染规律， 旨在为有效防范海外风险溢入

和守住不发生系统性金融风险的底线提供有益参考。
研究表明： 突发新冠病毒感染风险上升会加剧恐慌情

绪蔓延， 进而强化国际原油市场对股市的风险溢出，
同时所在国感染风险上升也会增强本土股市的脆弱性

并加剧风险溢入。 从风险溢出源头看， 海外成熟度

高、 影响力大的 ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场是国际原

油市场风险溢出中心， 其价格波动更容易加剧系统性

风险传染。 从各股市受到的风险冲击强度看， 美股和

英国股市在突发事件冲击期间受到的原油市场风险溢

出冲击持续高于中国股市， 这与欧美金融市场与国际

原油市场联动紧密有关。 基于此， 本文提出以下启示

建议：
第一， 突发事件冲击会强化国际原油市场波动对

中国股市冲击， 如突发新冠病毒感染风险上升会强化

股市脆弱性并加剧风险输入。 因此， 尽管当前中国股

市整体稳定， 但在新冠病毒不断变异背景下， 中国股

市仍将面临海外风险输入的持续冲击。 当前， 中国金

融系统性风险监管部门需要时刻警惕来自国际原油市

场的风险溢出影响， 这对守住不发生系统性金融风险

的底线具有重要意义。
第二， 中国股市受到的国际原油市场风险溢出冲

击主要来源于 ＷＴＩ 和 Ｂｒｅｎｔ 原油期货市场， 这与中国

原油进口对外依赖程度高有关， 也与国际原油贸易主

要采用美元定价的市场格局关联。 其中， 美元汇率升

值会加剧中国原油进口的汇率风险进而强化风险溢

入， 因此国内金融监管部门和原油进口企业需协同合

作， 有效监测和运用汇率衍生工具对冲石油美元的汇

率风险冲击。 此外， 需要增强中国原油期货的定价能

４５
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力和国际影响力， 这对抑制突发事件冲击下的国际原

油市场风险输入具有重要意义。
第三， 优化国内金融市场环境， 抑制股市投机风

险有利于缓解国际原油市场风险冲击。 其中， 宽松的

金融市场环境可以有效避免流动性危机， 这对于降低

投资者恐慌情绪， 缓解海外风险冲击和维持中国股市

稳定具有重要作用。 特别地， 在突发事件冲击下， 建

议监管部门通过积极货币政策释放流动性宽松信号，
以此降低市场恐慌情绪， 这对于防范和缓解突发事件

冲击下的系统性风险具有重要作用。
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ｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎ⁃ｂａｓｅｄ Ｃｏｐｕｌａ Ｍｅｔｈｏｄ ［Ｊ］􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１８， ７４ （ＡＵＧ．）： ５６５－５８１．
［１１］ Ｙａｎｇ Ｙ， Ｍａ Ｙ Ｒ， Ｈｕ Ｍ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｅｘｔｒｅｍｅ Ｒｉｓｋ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｃｈｉｎｅｓｅ ａｎｄ Ｇｌｏｂａｌ Ｃｒｕｄｅ Ｏｉｌ Ｆｕｔｕｒｅｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｆｉｎａｎｃｅ Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｌｅｔｔｅｒｓ， ２０２０，

４０： １０１７４３．
［１２］ Ｇｕ Ｘ， Ｚｈｕ Ｚ， Ｙｕ Ｍ􀆰 Ｔｈｅ Ｍａｃｒｏ Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ ＧＰＲ ａｎｄ ＥＰＵ Ｉｎｄｅｘｅｓ ｏｖｅｒ ｔｈｅ Ｇｌｏｂａｌ Ｏｉｌ Ｍａｒｋｅｔ—Ａｒｅ ｔｈｅ Ｔｗｏ Ｔｙｐｅｓ ｏｆ Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ Ｓｈｏｃｋ Ａｌｉｋｅ？ ［Ｊ］ ．

Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０２１， １００： １０５３９４．
［１３］ Ｄｅｍｉｒｅｒ Ｒ， Ｇｕｐｔａ Ｒ， Ｓｕｌｅｍａｎ Ｔ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｔｉｍｅ⁃ｖａｒｙｉｎｇ Ｒａｒｅ Ｄｉｓａｓｔｅｒ Ｒｉｓｋｓ， Ｏｉｌ Ｒｅｔｕｒｎｓ ａｎｄ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ［Ｊ］􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１８， ７５ （ＳＥＰ􀆰 ）：

２３９－２４８．
［１４］ Ｓｈａｒｉｆ Ａ， Ａｌｏｕｉ Ｃ， Ｙａｒｏｖａｙａ Ｌ􀆰 ＣＯＶＩＤ⁃１９ Ｐａｎｄｅｍｉｃ， Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅｓ， Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ， Ｇｅｏｐｏｌｉｔｉｃａｌ Ｒｉｓｋ ａｎｄ Ｐｏｌｉｃｙ Ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ Ｎｅｘｕｓ ｉｎ ｔｈｅ ＵＳ Ｅｃｏｎｏ⁃

ｍｙ： Ｆｒｅｓｈ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ Ｗａｖｅｌｅｔ⁃ｂａｓｅｄ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ａｎａｌｙｓｉｓ， ２０２０， ７０： １０１４９６．
［１５］ Ｑｘ Ａ， Ｒｌ Ａ， Ｔａｏ Ｑ Ｂ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｌｉｎｋａｇｅｓ ｂｅｔｗｅｅｎ ｔｈｅ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｃｒｕｄｅ Ｏｉｌ Ｍａｒｋｅｔ ａｎｄ ｔｈｅ Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ： Ａ ＢＥＫＫ⁃ＧＡＲＣＨ⁃ＡＦＤ Ａｐｐｒｏａｃｈ

［Ｊ］􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０２１， １０２： １０５４８４．
［１６］ 朱小能， 袁经发． 去伪存真： 油价趋势与股票市场———来自 “一带一路” ３５ 国的经验证据 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１９ （６）： １３１－１５０．
［１７］ 周东海， 陈滨霞， 蒋远营． “两率” 市场化改革、 国际原油与中国股市关系 ［Ｊ］􀆰 统计与信息论坛， ２０２０ （２）： ４７－５８．
［１８］ 康继军， 郑丝月． 仅用原油价格能否有效衡量能源市场冲击 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０２１ （７）： １８１－２０６．
［１９］ 隋建利， 杨庆伟， 刘金全． 极端事件冲击下的价格联动、 风险传染与风险溯源： 来自国际原油市场与中美金融市场的新发现 ［ Ｊ］ 􀆰 世

界经济研究， ２０２２ （４）： ４７－６２．
［２０］ Ｓａｄｏｒｓｋｙ Ｐ􀆰 Ｃｏｒｒｅｌａｔｉｏｎｓ ａｎｄ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒｓ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ ｔｈｅ Ｓｔｏｃｋ Ｐｒｉｃｅｓ ｏｆ Ｃｌｅａｎ Ｅｎｅｒｇｙ ａｎｄ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ Ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１２， ３４ （１）： ２４８－２５５．
［２１］ Ｃｈａｎｇ Ｃ， ＭｃＡｌｅｅｒ Ｍ， Ｔａｎｓｕｃｈａｔ Ｒ， Ｃｏｎｄｉｔｉｏｎａｌ Ｃｏｒｒｅｌａｔｉｏｎｓ ａｎｄ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒｓ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｃｒｕｄｅ Ｏｉｌ ａｎｄ Ｓｔｏｃｋ Ｉｎｄｅｘ Ｒｅｔｕｒｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｎｏｒｔｈ

Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ ａｎｄ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１３， ２５： １１６－１３８．
［２２］ Ｎｇｕｙｅｎ Ｃ Ｃ， Ｂｈａｔｔｉ Ｍ Ｉ􀆰 Ｃｏｐｕｌａ Ｍｏｄｅｌ Ｄｅｐｅｎｄｅｎｃｙ ｂｅｔｗｅｅｎ Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔｓ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ａｎｄ Ｖｉｅｔｎａｍ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｉｎｔｅｒ⁃

ｎａｔｉｏｎａｌ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｍａｒｋｅｔｓ Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎｓ ＆ Ｍｏｎｅｙ， ２０１２， ２２ （４）： ７５８－７７３．
［２３］ Ｓｕｋｃｈａｒｏｅｎ Ｋ， Ｚｏｈｒａｂｙａｎ Ｔ， Ｌｅａｔｈａｍ Ｄ， ｅｔ ａｌ􀆰 Ｉｎｔｅｒｄｅｐｅｎｄｅｎｃｅ ｏｆ Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ Ｉｎｄｉｃｅｓ： Ａ Ｃｏｐｕｌａ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［Ｊ］􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍ⁃

ｉｃｓ， ２０１４， ４４： ３３１－３３９．
［２４］ 朱慧明， 董丹， 郭鹏． 基于 Ｃｏｐｕｌａ 函数的国际原油价格与股票市场收益的相关性研究 ［Ｊ］􀆰 财经理论与实践， ２０１６ （２）： ３２－３７．
［２５］ Ｋａｎｇ Ｗ， Ｒａｔｔｉ Ｒ Ａ， Ｙｏｏｎ Ｋ Ｈ􀆰 Ｔｉｍｅ⁃ｖａｒｙｉｎｇ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｏｉｌ Ｍａｒｋｅｔ Ｓｈｏｃｋｓ ｏｎ ｔｈｅ Ｓｔｏｃｋ Ｍａｒｋｅｔ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１５， ６１ （２）：

Ｓ１５０－Ｓ１６３．
［２６］ Ｄｉａｚ Ｅ Ｍ， Ｍｏｌｅｒｏ Ｊ Ｃ， Ｇｒａｃｉａ Ｆ􀆰 Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ ａｎｄ Ｓｔｏｃｋ Ｒｅｔｕｒｎｓ ｉｎ ｔｈｅ Ｇ７ Ｅｃｏｎｏｍｉｅｓ—Ｓｃｉｅｎｃｅ Ｄｉｒｅｃｔ ［Ｊ］􀆰 Ｅｎｅｒｇｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１６， ５４： ４１７－４３０．
［２７］ 张跃军， 张晗， 王金丽． 考虑结构变化和长记忆性的国际原油价格波动率预测研究 ［Ｊ］􀆰 中国管理科学， ２０２１ （９）： ５４－６４．
［２８］ Ｄｉｅｂｏｌｄ Ｆ Ｘ， Ｙｉｌｍａｚ Ｋ􀆰 Ｂｅｔｔｅｒ ｔｏ Ｇｉｖｅ ｔｈａｎ ｔｏ Ｒｅｃｅｉｖｅ： Ｐｒｅｄｉｃｔｉｖｅ Ｄｉｒｅｃｔｉｏｎａｌ Ｍｅａｓｕｒｅｍｅｎｔ ｏｆ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｙ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

５５
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Ｆｏｒｅｃａｓｔｉｎｇ， ２０１２， ２８ （１）： ５７－６６．
［２９］ Ｄｉｅｂｏｌｄ Ｆ Ｘ， ＹｉＬｍａｚ Ｋ􀆰 Ｏｎ ｔｈｅ Ｎｅｔｗｏｒｋ Ｔｏｐｏｌｏｇｙ ｏｆ Ｖａｒｉａｎｃｅ Ｄｅｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎｓ： Ｍｅａｓｕｒｉｎｇ ｔｈｅ Ｃｏｎｎｅｃｔｅｄｎｅｓｓ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｆｉｒｍｓ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｅｃｏｎｏｍｅｔｒｉｃｓ， ２０１４， １８２ （１）： １１９－１３４．
［３０］ Ｖａｒｅｌｌａ Ｍ Ａ， Ｈａｍｉｄ Ｓ􀆰 Ｅｘｃｈａｎｇｅ Ｒａｔｅｓ， Ｏｉｌ Ｐｒｉｃｅｓ ａｎｄ Ｗｏｒｌｄ Ｓｔｏｃｋ Ｒｅｔｕｒｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｓｏｕｒｃｅｓ Ｐｏｌｉｃｙ， ２０１９， ６１： ５８５－６０２．
［３１］ 陈声利， 赵学军， 张自力． 全球视野的大类资产风险溢出研究 ［Ｊ］􀆰 管理科学， ２０１９ （６）： ３－１７．
［３２］ 周开国， 季苏楠， 杨海生． 系统性金融风险跨市场传染机制研究———基于金融协调监管视角 ［Ｊ］􀆰 管理科学学报， ２０２１ （７）： １－２０．
［３３］ Ｂａｎｕｌｅｓｃｕ Ｇ Ｄ， Ｄｕｍｉｔｒｅｓｃｕ Ｅ Ｉ􀆰 Ｗｈｉｃｈ Ａｒｅ ｔｈｅ ＳＩＦＩｓ？ Ａ Ｃｏｍｐｏｎｅｎｔ Ｅｘｐｅｃｔｅｄ Ｓｈｏｒｔｆａｌｌ Ａｐｐｒｏａｃｈ ｔｏ Ｓｙｓｔｅｍｉｃ Ｒｉｓｋ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ａｎｄ Ｆｉ⁃

ｎａｎｃｅ， ２０１５， ５０： ５７５－５８８．
［３４］ Ａｄｒｉａｎ Ｔ， Ｂｒｕｎｎｅｒｍｅｉｅｒ Ｍ Ｋ􀆰 ＣｏＶａＲ ［Ｊ］􀆰 Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１６， １０６： １７０５－１７４１．
［３５］ Ｓｕｈ Ｓ􀆰 Ｍｅａｓｕｒｉｎｇ Ｓｙｓｔｅｍｉｃ Ｒｉｓｋ： Ａ Ｆａｃｔｏｒ⁃ａｕｇｍｅｎｔｅｄ Ｃｏｒｒｅｌａｔｅｄ Ｄｅｆａｕｌｔ Ａｐｐｒｏａｃｈ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ， ２０１２， ２１ （２）： ３４１－３５８．
［３６］ Ｂｅｎｏｉｔ Ｓ， Ｃｏｌｌｉａｒｄ Ｊ⁃Ｅ， Ｈｕｒｌｉｎ Ｃ， Ｐéｒｉｇｎｏｎ Ｃ􀆰 Ｗｈｅｒｅ ｔｈｅ Ｒｉｓｋａ Ｌｉｅ： Ａ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｎ Ｓｙｓｔｅｍｉｃ Ｒｉｓｋ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１７， ２１ （１）： １０９－１５２．
［３７］ 张年华， 黄佳耿， 徐浩宇． 金融危机、 汇率改革与人民币汇率的波动溢出效应———基于汇率时变溢出检验 ［ Ｊ］ 􀆰 上海经济研究， ２０２１

（１２）： ８０－９３．
［３８］ Ｇａｒｍａｎ Ｍ Ｂ， Ｋｌａｓｓ Ｍ Ｊ􀆰 Ｏｎ ｔｈｅ Ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ ｏｆ Ｓｅｃｕｒｉｔｙ Ｐｒｉｃｅ Ｖｏｌａｔｉｌｉｔｉｅｓ ｆｒｏｍ Ｈｉｓｔｏｒｉｃａｌ Ｄａｔａ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ， １９８０ （１）： ６７－７８．
［３９］ 郑挺国， 刘堂勇． 股市波动溢出效应及其影响因素分析 ［Ｊ］􀆰 经济学 （季刊）， ２０１８ （２）： ６６９－６９２．
［４０］ 吴献博， 惠晓峰． 中国 Ａ 股市场金融板块间风险相依关系及动态演化研究 ［Ｊ］􀆰 中国管理科学， ２０２２ （５）： ５４－６４．
［４１］ Ｗａｎｇ Ｇ， Ｘｉｅ Ｃ， Ｈｅ Ｋ， Ｓｔａｎｌｅｙ Ｈ Ｅ􀆰 Ｅｘｔｒｅｍｅ Ｒｉｓｋ Ｓｐｉｌｌｏｖｅｒ Ｎｅｔｗｏｒｋ： Ａｐｐｌｉｃａｔｉｏｎ ｔｏ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｑｕａｎｔｉｔａｔｉｖｅ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０１７， １７

（９）： １４１７－１４３３．
［４２］ Ｐｒｉｍｉｃｅｒｉ Ｇ Ｅ， Ｔｉｍｅ Ｖａｒｙｉｎｇ Ｓｔｒｕｃｔｕｒａｌ Ｖｅｃｔｏｒ Ａｕｔｏｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎｓ ａｎｄ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｐｏｌｉｃｙ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２００５， ７２ （３）： ８２１－８５２．
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注册会计师说 “不” 的 “阵痛” 效应研究
Ｒｅｓｅａｒｃｈ ｏｎ ｔｈｅ Ｔｈｒｏｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ＣＰＡ􀆳ｓ Ｓａｙｉｎｇ Ｎｏ

孙龙渊 李晓慧 陈　 沁
ＳＵＮ Ｌｏｎｇ⁃ｙｕａｎ ＬＩ Ｘｉａｏ⁃ｈｕｉ ＣＨＥＮ Ｑｉｎ

［摘　 要］ 本文以 ２０１５ 至 ２０１９ 年遭遇注册会计师说 “不”， 即出具非 “清洁” 审计意见的上市

公司为样本， 研究非 “清洁” 审计意见对股价崩盘的影响。 研究结果表明： 注册会计师说 “不” 会

带来股价崩盘的 “阵痛” 效应， 即被出具非 “清洁” 审计意见会导致公司股价崩盘风险在短期内上

升， 但长期内会下降。 这是因为： 注册会计师说 “不” 会揭示被审计公司存在的问题， 抵消管理层

的 “捂盘效应”， 增大股价崩盘风险； 但遭遇说 “不” 的公司会采取各种措施纠错， 在一定程序消弭

注册会计师说 “不” 带来的负面影响， 因此， 注册会计师说 “不” 的 “阵痛” 效应有利于资本市场

秩序的长期维护和公司经营稳健性的长远提升。 进一步研究表明： 良好的外部监管和完善的内部控制

有助于消弭注册会计师说 “不” 带来的 “阵痛”， 身处此类环境中的公司会更为迅捷有效地采取措

施， 降低因遭遇说 “不” 而增加的股价崩盘风险。
［关键词］ 非 “清洁” 审计意见　 股价崩盘　 “阵痛” 效应　 审计监管
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ｅｘｔｅｒｎａｌ ｓｕｐｅｒｖｉｓｉｏｎ ａｎｄ ａ ｓｏｕｎｄ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｃｏｎｔｒｏｌ ｃａｎ ｈｅｌｐ ｅｌｉｍｉｎａｔｅ Ｔｈｒｏｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｂｙ ＣＰＡ􀆳ｓ Ｓａｙｉｎｇ Ｎｏ， ａｎｄ
ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ｉｎ ｓｕｃｈ ａｎ ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔ ｗｉｌｌ ｔａｋｅ ｍｅａｓｕｒｅｓ ｍｏｒｅ ｑｕｉｃｋｌｙ ａｎｄ ｅｆｆｅｃｔｉｖｅｌｙ ｔｏ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｉｎｃｒｅａｓｅｄ ｒｉｓｋ
ｏｆ ｓｔｏｃｋ ｐｒｉｃｅ ｃｏｌｌａｐｓｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｎｏｎ⁃ｃｌｅａｎ ａｕｄｉｔ ｏｐｉｎｉｏｎ　 Ｓｔｏｃｋ ｐｒｉｃｅ ｃｏｌｌａｐｓｅ　 Ｔｈｒｏｅ ｅｆｆｅｃｔ　 Ａｕｄｉｔ ｓｕｐｅｒｖｉｓｉｏｎ
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一、 引言

２０１５ 年以来， 我国股票市场剧烈动荡， 出现数

次 “千股跌停” 与个股崩盘， 股价崩盘的研究开始

进入研究者的视野。 股价崩盘是指在没有任何预兆

时， 市场指数或股票价格 “断崖式” 下跌的现象，
这种现象易引发投资者恐慌， 加剧股价暴跌， 甚至给

投资者以毁灭性打击。 现有研究表明： 股价崩盘主要

来源于管理层的 “捂盘假说”， 即管理层出于自利动

机， 会选择性地隐瞒坏消息 （Ｋｉｍ 等， ２０１６［１］ ）， 造

成公司和投资者之间的信息不对称和投资者过于乐观

的估计， 产生股价 “泡沫” （王化成等， ２０１５［２］； 叶

康涛等， ２０１５［３］）。 当坏消息累积到一定程度， 对公

司的财务报表质量产生重大影响时， 会以某种形式

“集中释放”， 引起股价的飞速下跌 （ Ｈｕｔｔｏｎ 等，
２００９［４］； 谢德仁等， ２０１６［５］ ）， 这种因披露负面消息

导致的股价飞速下跌， 即为 “股价崩盘”。 现有研究

表明： 会计信息披露的透明和稳健性能显著影响股价

崩盘 风 险 （谢 德 仁 等， ２０１６［５］， 张 多 蕾 和 张 尧，
２０２０［６］）， 因此， 研究会计信息披露对股价崩盘风险

的影响， 不仅具有较高的学术价值， 也有助于完善相

关政策制定和维护资本市场秩序。
注册会计师作为资本市场不可或缺的第三方鉴证

人， 其出具的审计报告是财务报表预期使用者与公司

沟通的重要渠道 （Ｊｅｎｓｅｎ 和 Ｍｅｃｋｌｉｎｇ， １９７６［７］ ）。 审计

报告意见分 “清洁” 与非 “清洁”， 出具 “清洁” 审

计意见， 即不带任何事项段的无保留审计意见， 意味

着注册会计师认可被审计公司披露信息的合法公允性，
而非 “清洁” 审计意见的出具则意味着注册会计师认

为被审计公司的经营管理可能存在问题。 潘秀丽和王

娟 （２０１６） ［８］的研究表明： 公司被出具非 “清洁” 审

计意见， 会向信息使用者传递公司可能存在问题的信

号， 引起诸如股价崩盘等反应。 因此， 资本市场中很

多上市公司都认为非 “清洁” 意见是增大股价崩盘风

险的 “主推手”。 但是， 注册会计师说 “不” 对上市

公司真的只有消极影响吗？ 这是本文所要揭示的问题。
本文以 ２０１５ 至 ２０１９ 年的 Ａ 股上市公司为样本，

研究注册会计师说 “不”， 即向被审计公司出具非

“清洁” 审计意见对公司股价崩盘风险的影响。 研究

结果表明： 注册会计师说 “不” 会带来 “阵痛” 效

应， 即公司的股价崩盘风险会在短期内上升， 但长期

内会下降。 这是因为注册会计师说 “不” 会揭示被

审计公司的负面信息， 进而抵消管理层隐瞒信息的

“捂盘” 行为， 引起投资者对被投资单位管理层的不

信任和猜疑， 甚至失去信心， 进行撤资或抛售股票，
造成股价崩盘； 加之证监会、 证券交易所等监管机构

也会依据审计意见， 对被审计公司采取立案调查、 行

政处罚等一系列措施， 这些都会在一定程度上增大公

司股价崩盘甚至退市的风险。 然而， 遭遇说 “不”
的公司会采取包括由董事会、 监事会发布专项说明；
积极回应证监会、 上海证券交易所 （即： 上交所）、
深圳证券交易所 （即： 深交所） 等监管机构的立案

说明和问询函以及更换事务所等具体措施， 这些措施

在一定程度会消弭注册会计师说 “不” 带来的负面

影响。 因此， 从长远来看， 资本市场中注册会计师说

“不” 不仅不是增大股价崩盘风险的 “主推手”， 反

而会促使被审计公司采取措施纠正漏洞， 降低股价崩

盘风险， 起到完善资本市场治理的积极作用。
本文的结论完善了股价崩盘风险的相关研究， 并

从以下几方面做出贡献： 第一， 本文以 ２０１５ 至 ２０１９
这资本市场飞速发展的五年为区间， 从较长的时间观

测注册会计师说 “不” 对股价崩盘风险的影响， 证

明注册会计师说 “不” 只能造成 “阵痛”， 弥补了现

有研究缺少从长期观测审计意见对股价崩盘风险的影

响的空白。 第二， 本文收集并总结了遭遇注册会计师

说 “不” 的公司在之后五年采取的措施， 对这些措

施进行追踪， 通过研究证明措施可以消弭 “痛疼”，
从而弥补了现有研究缺少非 “清洁” 意见出具后被

审计公司采取措施及产生后果的空白， 同时完善了相

关法规的修订， 对公司经营稳健性的提高、 资本市场

监管制度的完善和注册会计师执业能力提升都具有指

导意义。 第三， 本文发现被审计公司的外部监管环境

和内部控制制度越完善， “阵痛” 效应越明显， 通过

细化分类对此类理论研究做出贡献， 并再度证明了资

本市场监管环境和公司内部控制的完善有助于上市公

司的经营稳健性和信息披露质量的提高。

二、 文献综述与假设提出

（一） 注册会计师说 “不” 与股价崩盘风险

目前， 注册会计师说 “不”， 即出具非 “清洁”
审计意见与股价崩盘风险的研究主要聚焦审计意见的

信息披露对股价崩盘风险的影响。 潘秀丽和王娟

（２０１６） ［８］指出， 被出具非 “清洁” 审计意见的公司

在以前年度习惯于隐瞒负面信息， 而非 “清洁” 审

计意见出具本身就意味着公司所隐瞒的坏消息的集中

释放， 必然导致股价崩盘。 其他研究则发现， 除负面

８５
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信息的泄露外， 对正面信息的粉饰和夸大同样意味着

披露信息不实， 也会引发股价崩盘 （Ｃｈｅｎ 等， ２００１９］；
Ｓｏｌｏｍｏｍ， ２０１２［１０］； 李哲， ２０１８［１１］ ）。 在此基础上，
另一些研究从信息披露质量与股价崩盘风险的视角展

开， 发现凡是能提高公司信息披露质量的行为， 包括

内部控制制度的完善 （Ｈｕｔｔｏｎ 等， ２００９［４］ ）、 公司治

理水平的提高 （Ｋｉｍ 等， ２０１１ｂ［１２］ ）、 避税行为和法

律管制的进步 （叶康涛等， ２０１５［３］ ） 等， 都会抑制

股价崩盘风险； 但是， 诸如盈余管理 （Ｈｕｔｔｏｎ 等，
２００９［４］ ） 及 会 计 稳 健 性 降 低 （ Ｋｉｍ 和 Ｚｈａｎｇ，
２０１４［１３］） 等管理层用来掩盖事实的手段， 都会在降

低信息披露质量的同时增大股价崩盘风险。
现有研究表明： 注册会计师出具的审计报告具有

“信号传递” 功能， “清洁” 审计意见可以公允合理

地鉴证公司经营管理状况， 非 “清洁” 审计意见则

表明注册会计师认为公司披露的信息可能存在问题

（Ａｓｈｂａｕｇｈ － Ｓｋａｉｆｅ 等， ２０１０［１４］； Ｃｈｅｎ 等， ２０１０［１５］；
李增泉， １９９９［１６］）。 据此， 本文认为： 注册会计师对

所审计的上市公司说 “不”， 即出具非 “清洁” 审计

意见， 会向信息使用者传递出 “注册会计师在审计

过程中， 发现被审计公司财务状况可能存在错报”
等负面信息， 会在一定程度上抵消管理层隐瞒负面信

息的 “捂盘”， 这种抵消会引起投资者对被投资单位

管理层的不信任和猜疑， 甚至失去对被投资单位的信

心， 导致投资者撤资或抛售股票， 增加股价崩盘风

险； 同时， 证监会、 证券交易所等监管机构也会视审

计意见的出具情况对被审计公司进行立案调查或行政

处罚， 这会在一定程度上损毁被审计单位的声誉， 增

加被审计公司股价崩盘甚至退市的风险。 基于此， 本

文提出假设 １：
Ｈ１： 注册会计师说 “不” 会增加被审计公司的

股价崩盘风险

（二） 注册会计师说 “不” 的 “阵痛” 效应

现有研究虽然表明出具非 “清洁” 审计意见会

加大股价崩盘风险， 但也有研究表明， 连续披露非

“清洁” 审计意见的公司会产生正向的市场反应： 张

继勋等 （２０１１） ［１７］的研究发现市场对首次和连续披露

的带强调事项段的无保留审计意见反应无显著差异，
但恽碧琰和阚京华 （２００８） ［１８］ 的研究却发现 “首次

披露” 和 “连续披露” 的市场反应有显著差异， 证

券市场更倾向于对连续披露做出正向反应。
本文依据公司上市时间， 收集 ２０１５ 年以来上市

公司被出具非 “清洁” 审计意见后采取的措施， 对

涉及 “连续披露” 的现象进行追踪。 发现公司在首

次遭遇注册会计师说 “不” 后， 采取的措施主要分

为以下三类： 第一， 由董事会、 监事会发布专项说

明， 对造成非无保留意见的事项进行回应， 并试图解

决导致非 “清洁” 审计意见出具的事项； 第二， 回

应上交所、 深交所出具的问询函， 如果被证监会立案

侦查或处罚， 还会回应证监会出具的立案说明或处罚

公告； 第三， 被出具保留、 无法表示等较严重意见的

公司， 会选择解聘原事务所并更换新事务所。
这些现象表明： 注册会计师说 “不” 会引发监

管者关注， 促使被审计公司采取措施， 纠正造成非

“清洁” 意见的问题。 现有研究表明： 证监会等监管

机构的行政处罚有助于提升审计质量 （刘峰等，
２０１０［１９］）， 变更事务所有助于上市公司获取标准无保

留审计意见 （韩维芳和刘欣慰， ２０１９［２０］ ）， 而 “上
市公司出具应对审计意见的公告” 本身就表明公司

对非 “清洁” 审计意见十分重视， 愿意采取措施纠

正自己犯下的错误， 属于 “知错能改” 的 “积极”
信号。 依据信号传递理论， 积极信号的传递可以引起

市场的正向反应， 提升公司首发上市融资的正向回报

（王帆和张龙平， ２０１２［２１］ ）。 据此本文推断： 当上市

公司首次遭遇注册会计师说 “不” 后， 会或多或少

地采取措施进行应对， 这些措施会向外界传递出

“公司正在积极努力纠错” 的信号， 增强投资者信

心， 在较长的时间内缓慢修复公司声誉， 最终消弭注

册会计师说 “不” 造成的 “痛疼”， 降低股价崩盘风

险。 因此， 本文认为注册会计师说 “不” 引起的股

价崩盘风险提升只是 “阵痛”， 因说 “不” 引起的股

价崩盘风险提升， 最终会因公司努力纠错而消除。 据

此， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 因注册会计师说 “不” 增加的股价崩盘风

险会随着时间的推移而下降。
综上所述， 本文想论证的主题是： 虽然注册会计

师说 “不” 会向信息使用者传递出 “注册会计师在

审计过程中， 发现被审计公司财务状况可能存在错

报” 等负面信息， 增加股价崩盘风险； 但注册会计

师说 “不” 会或多或少引起被审计公司的重视， 督

促被审计公司采取措施， 尝试纠正自身犯下的错误，
并向市场传递积极的信号， 消弭说 “不” 即非 “清
洁” 审计意见出具带来的不利影响； 因此， 公司的

股价崩盘风险最终会下降， 呈现出 “先升后降” 的

“阵痛” 效应。
９５
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三、 样本选择与模型设计

（一） 样本选择

本文以 ２０１５ 至 ２０１９ 年①的上市公司为样本， 研

究注册会计师说 “不” 对股价崩盘风险的影响。 样

本筛选过程为： 先从国泰安数据库中下载 ２０１５ 至

２０１９ 年共 １６ ９１２ 条数据， 由于当期出具的审计意见

不会对当期公司的股票崩盘风险造成影响， 本文补充

了 ２０１４ 年上市公司的审计意见， 又剔除股价崩盘风

险指标缺失的 ２ ７５６ 条数据， 再剔除控制变量缺失的

８１０ 条数据和除金融行业的 ３２１ 条数据， 最终剩余

１３ ０２５条数据， 构成本文的研究样本， 所有连续变量

均经过上下 １％水平的缩尾处理。
（二） 模型设计

参照前人对股价崩盘风险的研究， 本文以分市场

等权平均法计算的负收益偏态系数 ＮＣＳＫＥＷ 和上下

波动比率 ＤＵＶＯＬ 来衡量股价崩盘风险 Ｃｒａｓｈ＿Ｒｉｓｋ，
计算过程如下：

首先， 使用股票 ｉ 的周收益数据回归， 得出残差

εｉ，ｔ， Ｒ ｉ，ｔ是股票 ｉ 在第 ｔ 周的收益率 （包括现金股利再

投资）， Ｒｍ，ｔ为市场上所有 Ａ 股第 ｔ 周的平均收益率，
回归方程如下：

Ｒ ｉ，ｔ ＝αｉ＋β１ｉＸＲｍ，ｔ－１＋β２ｉＸＲｍ，ｔ－１＋β３ｉＸＲｍ，ｔ

＋β４ｉＸＲｍ，ｔ＋１＋β５ｉＸＲｍ，ｔ＋２＋εｉ，ｔ （１）

然后， 使用 εｉ，ｔ 计算股票 ｉ 所在的公司周收益

Ｗｉ，ｔ， 计算公式如下：

Ｗｉ，ｔ ＝ ｌｎ（１＋εｉ，ｔ） （２）

最后， 使用特定公司周收益 Ｗｉ，ｔ构造变量负收益

偏态系数ＮＣＳＫＥＷｉ，ｔ和股价波动性 Ｄｕｖｏｌｉ，ｔ， ｎ 是股票 ｉ
每年交易的周数， 其中， ｎｕｐ为 Ｗｉ，ｔ 大于年平均收益

Ｗｉ 的周数， ｎｄｏｗｎ 为 Ｗｉ，ｔ 小于年平均收益 Ｗｉ 的周数，
计算公式如下：

ＮＣＳＫＥＷｉ，ｔ ＝
－［ｎ（ｎ－１）

３
２ ∑Ｗ３

ｉ，ｔ］

（ｎ－１）（ｎ－２）
３
２（∑Ｗ２

ｉ，ｔ）
３
２

（３）

ＤＵＶＯＬｉ，ｔ ＝ －ｌｏｇ
（ｎｕｐ－１）∑ｄｏｗｎＷ２

ｉ，ｔ

（ｎｄｏｗｎ－１）∑ｕｐＷ２
ｉ，ｔ

é

ë

ê
ê

ù

û

ú
ú

（４）

以是否遭遇注册会计师说 “不”， 即出具非 “清
洁” 审计意见 Ｏｐｉｎｉｏｎ 和距离首次遭遇说 “不” 的时

间 Ｔｉｍｅ 为自变量， 构建模型如下：

Ｃｒａｓｈ＿Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝α０＋α１ＸＯｐｉｎｉｏｎｉ，ｔ－１＋α２ＸＣｒａｓｈ＿Ｒｉｓｈｉ，ｔ－１

＋α３ＸＣｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ＋α４Ｘ∑Ｙｅａｒｉ，ｔ
＋α５Ｘ∑Ｉｎｄｕｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （５）

Ｃｒａｓｈ＿Ｒｉｓｋｉ，ｔ ＝β０＋β１ＸＯｐｉｎｉｏｎｉ，ｔ－１＋β２ＸＴｉｍｅ
＋β３ＸＯｐｉｎｉｏｎｉ，ｔ－１ＸＴｉｍｅ
＋β４ＸＣｒａｓｈ＿Ｒｉｓｈｉ，ｔ－１＋β５ＸＣｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ
＋β６Ｘ∑Ｙｅａｒｉ，ｔ＋β７Ｘ∑Ｉｎｄｕｉ，ｔ＋εｉ，ｔ （６）

Ｃｏｎｔｒｏｌｉ，ｔ为控制变量， Ｏｐｉｎｉｏｎｉ，ｔ－１为公司 ｉ 前一期

被出具的审计意见。 式 （５） 用来检验假设 １， 主要

看系数 α１， 如果 α１ 显著为正， 则说明注册会计师说

“不” 会增大股票崩盘风险， 否则无意义； 式 （６）
用来检验假设 ２， 主要观测交乘项系数 β３， 如果 β３

显著为负， 则说明随着时间的流逝， 因非 “清洁”
意见出具而增大股票崩盘风险会逐渐消失， 也即被出

具非 “清洁” 意见的公司采取的措施会逐步抵消负

向效应。 变量定义如表 １。

表 １ 变量定义表

变量类型 变量符号 定义

被解释变量 Ｃｒａｓｈ＿Ｒｉｓｋ 负收益偏态系数 ＮＣＳＫＥＷ 和上下波动比率 ＤＵＶＯＬ

解释变量

Ｏｐｉｎｉｏｎ 审计意见哑变量， 公司上一期是否被出具非 “清洁” 审计意见， 是则取 １， 否则取 ０

Ｔｉｍｅ
时间哑变量， 将公司首次被出具非无保留审计意见的年度取值为 １， 之后一年取值为 ２， 以

前年度皆为 ０， 其他年度依此类推

ＴｉｍｅＸＯｐｉｎｉｏｎ 时间哑变量和审计意见哑变量的交乘项

控制变量
Ｌ＿Ｃｒａｓｈ＿Ｒｉｓｋ 上一期的负收益偏态系数 ＮＣＳＫＥＷ 和上下波动比率 ＤＵＶＯＬ

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 月平均换手率， 算法为本年月平均换手率与上一年月平均换手率的差值

０６

① 由于 １９９９－２０００ 年我国并未要求上市公司披露财务信息， 这段时间数据无法获取， 而本文又需要研究现代资本市场下审计意见对股价崩盘风

险的作用， 故选取时间段为离论文写作时间点较近的 ２０１５ 至 ２０１９ 年。
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续前表

变量类型 变量符号 定义

控制变量

ＲＥＴ 股票平均周收益率， 算法为本年度客户公司股票的平均周收益率

Ｓｉｇｍａ 股票年收益率波动， 算法为股票公司周收益率标准差

Ｓｉｚｅ 公司规模， 算法为总资产自然对数

Ｌｅｖ 资产负债率， 算法为总负债 ／ 总资产

ＲＯＡ 总资产收益率， 算法为净利润 ／ 总资产

ＭＢ 账面市值比， 算法为公司市值 ／ 账面价值

ＳＴ ＳＴ 哑变量， 即样本内公司是否为 ＳＴ 或∗ＳＴ 公司， 如果是， 是则取 １， 不是则取 ０

Ｙｅａｒ 年度哑变量

Ｉｎｄｕ 行业哑变量

四、 实证分析

（一） 描述性分析

本文首先对式 （５） 和式 （６） 中所涉及的变量，
以是否被注册会计师说 “不” 为分界线， 进行描述

性分析， 结果如表 ２ 所示。
由表 ２ 可知， 负收益偏态系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 的均值

为－０􀆰 ３６１， 标准差为 ０􀆰 ８３０。 上下波动比率 （Ｄｕｖｏｌ）
的均值为－０􀆰 ２５３， 标准差为 ０􀆰 ５１９， 总体来说均值差

异不大， 但是标准差较大， 说明不同公司所遭受到的

股价崩盘风险大不相同， 而非无 “清洁” 审计意见

（Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的均值为 ０􀆰 ４６， 说明有 ４􀆰 ６％的公司被出

具了非 “清洁” 审计意见。

表 ２ 描述性分析表

变量 样本量 均值 标准差 最小值 最大值

Ｎｃｓｋｅｗ １３ ０２５ －０􀆰 ３６１ ０􀆰 ８３０ －５􀆰 １７３ ５􀆰 ０７８

Ｄｕｖｏｌ １３ ０２５ －０􀆰 ２５３ ０􀆰 ５１９ －２􀆰 ３８３ ２􀆰 ９３２

Ｏｐｉｎｉｏｎ １３ ０２５ ０􀆰 ０４６ ０􀆰 ２１０ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ １３ ０２５ －０􀆰 ３７２ ０􀆰 ７８７ －２􀆰 ６７３ １􀆰 ９０４

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ １３ ０２５ －０􀆰 ２６５ ０􀆰 ５３３ －２􀆰 ５００ ２􀆰 ９３２

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ １３ ０２５ －０􀆰 ０８９ ０􀆰 ４５０ －１􀆰 ９７４ １􀆰 ０６７

ＲＥＴ １３ ０２５ ０􀆰 ００２ ０􀆰 ０１１ －０􀆰 ０１８ ０􀆰 ０３７

Ｓｉｇｍａ １３ ０２５ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 ０２８ ０􀆰 ０２３９ ０􀆰 １６３

Ｓｉｚｅ １３ ０２５ ２２􀆰 ３７０ １􀆰 ３０８ １９􀆰 ６２１ ２７􀆰 １５２

Ｌｅｖ １３ ０２５ ０􀆰 ４３７ ０􀆰 ２０６ ０􀆰 ０５９ ０􀆰 ９５０

ＲＯＡ １３ ０２５ ０􀆰 ０２９ ０􀆰 ０７９ －０􀆰 ４１４ ０􀆰 １９３

ＭＢ １３ ０２５ ０􀆰 ６１４ ０􀆰 ２６０ ０􀆰 ０９９ １􀆰 １５２

ＳＴ １３ ０２５ ０􀆰 ０３９ ０􀆰 １９３ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

（二） 假设检验

之后本文以模型 （１） 和模型 （２） 对假设进行

检验， 结果见表 ３。
如表 ３ 所 示， 被 解 释 变 量 负 收 益 偏 态 系 数

（Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波动比率 （Ｄｕｖｏｌ） 都与是否出具非

“清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数在 １％的水平上显

著正相关， 说明遭遇出具非 “清洁” 审计意见公司，
股价崩盘风险比被出具 “清洁” 审计意见的公司高，

也即注册会计师说 “不” 确实可以增大股价崩盘风

险； 但时间哑变量 （Ｔｉｍｅ） 与是否出具非 “清洁” 审

计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的交乘项系数均与负收益偏态系数

（Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波动比率在 １０％的水平上显著相关，
说明随着时间的推移， 被出具非 “清洁” 审计意见的

公司的股价崩盘风险有了明显下降。 随后本文又对样

本中被出具非 “清洁” 审计意见的公司进行了跟踪研

究， 发现虽然非 “清洁” 审计意见的出具会导致股价

１６
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崩盘风险上升， 但仅有不到 ５％的公司在意见出具后

出现了退市， 大部分公司仍存活。 结合各上市公司在

初次被出具非 “清洁” 审计意见后都会采取的三类

措施， 可以推断注册会计师说 “不” 虽然会在短期

内增大股价崩盘风险， 但因为各公司均会采取措施，
措施的出台会在长期内消弭说 “不” 造成的 “痛

疼”， 因而风险的提升仅仅表现为 “阵痛”， 最终会

随着公司采取应对措施和时间的流逝而消弭。

表 ３ 回归检验表

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 １８５∗∗∗

（４􀆰 ８０）
０􀆰 ３１４∗∗∗

（４􀆰 ２４）
０􀆰 １２３∗∗∗

（５􀆰 ０２）
０􀆰 ２０７∗∗∗

（４􀆰 ６２）

Ｔｉｍｅ
－０􀆰 ００４
（－０􀆰 ２４）

－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ２１）

Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 ０６３∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ０３９∗

（－１􀆰 ９２）

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ
０􀆰 ０５４∗∗∗

（６􀆰 ３１）
０􀆰 ０５７∗∗∗

（６􀆰 ２２）

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ
０􀆰 ０５１∗∗∗

（６􀆰 ０１）
０􀆰 ０５０∗∗∗

（５􀆰 ９８）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
０􀆰 ０１０
（０􀆰 ５８）

０􀆰 ０２０
（１􀆰 ０３）

０􀆰 ００５
（０􀆰 ４７）

０􀆰 ００６
（０􀆰 ５０）

ＲＥＴ
－１４􀆰 ６８０∗∗∗

（－１２􀆰 ６１）
－１６􀆰 １４６∗∗∗

（－１３􀆰 １０）
－１１􀆰 ８６７∗∗∗

（－１５􀆰 ９５）
－１１􀆰 ９２３∗∗∗

（－１６􀆰 ０１）

Ｓｉｇｍａ
－６􀆰 ９６７∗∗∗

（－１６􀆰 ２３）
－７􀆰 ０６０∗∗∗

（－１５􀆰 ５５）
－３􀆰 ５６４∗∗∗

（－１３􀆰 ０１）
－３􀆰 ５６６∗∗∗

（－１３􀆰 ０１）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ０２８∗∗∗

（３􀆰 ４４）
０􀆰 ０２６∗∗∗

（３􀆰 ０１）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（２􀆰 ７３）
０􀆰 ０１４∗∗∗

（２􀆰 ７１）

Ｌｅｖ
０􀆰 ０７９∗

（１􀆰 ８３）
０􀆰 ０９７∗∗

（２􀆰 １４）
０􀆰 ０２８
（１􀆰 ０２）

０􀆰 ０３０
（１􀆰 １１）

ＲＯＡ
０􀆰 ０６８
（０􀆰 ６８）

０􀆰 ０７８
（０􀆰 ７２）

０􀆰 ０４６
（０􀆰 ７１）

０􀆰 ０４７
（０􀆰 ７３）

ＭＢ
－０􀆰 ４２３∗∗∗

（－９􀆰 ９７）
－０􀆰 ４３０∗∗∗

（－９􀆰 ５５）
－０􀆰 ２１３∗∗∗

（－７􀆰 ８５）
－０􀆰 ２１６∗∗∗

（－７􀆰 ９５）

ＳＴ
０􀆰 １０９∗∗∗

（３􀆰 ０１）
０􀆰 １０７∗∗∗

（２􀆰 ８０）
０􀆰 ０４５∗

（１􀆰 ９５）
０􀆰 ０４６∗∗

（１􀆰 ９９）

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ４２２∗∗

（－２􀆰 ３１）
－０􀆰 ３７５∗

（－１􀆰 ９４）
－０􀆰 ３３６∗∗∗

（－２􀆰 ８８）
－０􀆰 ３３２∗∗∗

（－２􀆰 ８５）

行业和年度 已控制 已控制 已控制 已控制

Ｎ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１

　 　 ∗ｐ＜０􀆰 １０， ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ０５， ∗∗∗ｐ＜０􀆰 ０１； 括号内为 ｔ 值。 下同。

　 　 综上， 注册会计师说 “不” 虽然会向信息使用者

传递出 “被审计公司财务状况存在问题” 等负面信

息， 增加股价崩盘风险， 但遭遇说 “不” 的公司会采

取措施纠正自身犯下的错误， 这种积极纠错的态度会

向市场传递正向信号， 消弭因注册会计师说 “不” 增

大的股价崩盘风险。 因此， 从长期来看， 注册会计师

说 “不” 会帮助公司提升其经营稳健性和信息披露质

量， 最终使遭遇说 “不” 的公司经历 “阵痛” 后涅槃

重生。 总而言之， 注册会计师说 “不” 虽会引起股价

崩盘风险提升等 “阵痛”， 但从长期来看却有助于被

审计公司发现和纠正错报， 对资本市场的秩序完善和

信息通达会起到一定的积极作用。

五、 机制检验

因前文提到被审计公司在被出具非 “清洁” 审

计意见后， 会采取措施进行应对， 为说明股价崩盘风

险的下降应归因于被审计公司采取的措施， 而非随时

间流逝带来的自然下降， 本文将时间哑变量 （Ｔｉｍｅ）
替换为措施哑变量 （Ｔｉｍｅ２）， 定义为样本期内首次被

出具非 “清洁” 审计意见时， 被审计公司采取包括

发布董事会、 监事会的专项说明， 回复交易所问询函

或证监会处罚公告， 以及更换事务所等措施的年份为

１， 下一年为 ２， 之前为 ０， 依次类推。 将措施哑变量

（Ｔｉｍｅ２） 与是否出具非 “清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ）
做交乘项 （Ｔｉｍｅ２ ×Ｏｐｉｎｉｏｎ）， 替换模型 （２） 中的交

乘项 （Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ）， 探究采取措施对股价崩盘风

险的影响。
同时， 为了区分三种措施各自的影响， 本文分别

将被审计公司发布董事会、 监事会的专项说明定义为

哑变量 Ｔｉｍｅ３， 将被审计公司回复交易所问询函或证

监会处罚公告定义为哑变量 Ｔｉｍｅ４， 将更换事务所定

义为哑变量 Ｔｉｍｅ５； 分别在公司采取对应措施的当年

将哑变量赋值为 １， 下一年为 ２， 之前为 ０， 以此类

推。 并 将 其 与 是 否 出 具 非 “ 清 洁 ” 审 计 意 见

（Ｏｐｉｎｉｏｎ） 做交乘项， 替换模型 （ ２） 中的交乘项

（Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ）， 探究哪种措施对股价崩盘的 “阵
痛” 效应影响更大， 结果如表 ４ 所示。

表 ４ 机制检验

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

综合措施
发布专项

说明

回复

问询函

更换

事务所
综合措施

发布

专项说明

回复

问询函

更换

事务所

Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 １８５∗∗∗

（４􀆰 ４）
０􀆰 ３７７∗∗∗

（３􀆰 ６８）
０􀆰 ３１５∗∗∗

（４􀆰 ２４）
０􀆰 ３１９∗∗∗

（４􀆰 ３１）
０􀆰 １７２∗∗∗

（３􀆰 ６６）
０􀆰 １２３∗∗∗

（５􀆰 ０２）
０􀆰 ２５６∗∗∗

（４􀆰 ０３）
０􀆰 ２１５∗∗∗

（４􀆰 ６４）
０􀆰 ２１７∗∗∗

（４􀆰 ７０）
０􀆰 １０１∗∗

（３􀆰 ４６）

２６
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续前表

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

综合措施
发布专项

说明

回复

问询函

更换

事务所
综合措施

发布

专项说明

回复

问询函

更换

事务所

Ｔｉｍｅ２
－０􀆰 ００４
（－０􀆰 ２４）

－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ２４）

Ｔｉｍｅ２×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 ０６３∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ０４３∗∗

（－２􀆰 ０３）

Ｔｉｍｅ３
－０􀆰 ００４
（－０􀆰 ２４）

－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ２５）

Ｔｉｍｅ３×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 ０６３∗

（－１􀆰 ８７）
－０􀆰 ０４３∗∗

（－２􀆰 ０７）

Ｔｉｍｅ４
－０􀆰 ００３
（－０􀆰 ２２）

－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ２４）

Ｔｉｍｅ４×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 ０６５∗

（－１􀆰 ９６）
－０􀆰 ０４４∗∗

（－２􀆰 １４）

Ｔｉｍｅ５
０􀆰 ０１７
（０􀆰 ７７）

０􀆰 ００７
（０􀆰 ５５）

Ｔｉｍｅ５×Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 ０１７
（０􀆰 ２０）

０􀆰 ０７０
（１􀆰 ３４）

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ
０􀆰 ０５４∗∗∗

（６􀆰 ３１）
０􀆰 ０５７∗∗∗

（６􀆰 ２２）
０􀆰 ０５７∗∗

（６􀆰 ２２）
０􀆰 ０５６∗∗∗

（６􀆰 ２２）
０􀆰 ０５６∗∗∗

（６􀆰 ２３）

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ
０􀆰 ０５１∗∗∗

（６􀆰 ０１）
０􀆰 ０５１∗∗∗

（５􀆰 ９７）
０􀆰 ０５２∗∗∗

（５􀆰 ５１）
０􀆰 ０５２∗∗∗

（５􀆰 ９８）
０􀆰 ０５２∗∗∗

（６􀆰 ００）

控制变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

行业和年度 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ３８１∗∗

（－１􀆰 ９７）
－０􀆰 ３７５∗

（－１􀆰 ９４）
－０􀆰 ３７５∗

（－１􀆰 ９４）
－０􀆰 ３７４∗

（－１􀆰 ９４）
－０􀆰 ３８２∗∗

（－１􀆰 ９８）
－０􀆰 ３３６∗∗∗

（－２􀆰 ８８）
－０􀆰 ３３５∗∗∗

（－２􀆰 ７９）
－０􀆰 ３５５∗∗∗

（－３􀆰 ０７）
－０􀆰 ３３５∗∗∗

（－２􀆰 ７９）
－０􀆰 ３３７∗∗∗

（－２􀆰 ８０）

Ｎ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５ １３ ０２５

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１

　 　 如表 ４ “综合措施” 一列所示， 是否出具非 “清
洁” 审计意见与措施哑变量 （Ｔｉｍｅ２） 的交乘项仍显

著， 当因变量为上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ） 时， 显著性甚

至由 １０％水平增至 ５％， 较表 ３ 有所提高。 这样的结

果验证了 “公司采取措施降低因非 ‘清洁’ 审计意

见出具而增加的股价崩盘风险” 的机制， 也对假设

检验进行了补充。 同时， 表 ４ “回复专项说明” 和

“发布询证函” 两列的措施哑变量 Ｔｉｍｅ３ ×Ｏｐｉｎｉｏｎ 和

Ｔｉｍｅ４×Ｏｐｉｎｉｏｎ 与股价崩盘风险的系数至少在 １０％的

水平上显著， 但 “更换事务所” 哑变量 Ｔｉｍｅ５ ×
Ｏｐｉｎｉｏｎ 则与股价崩盘风险的系数不显著。 这说明，
相较于被出具非 “清洁” 审计意见后更换事务所，
被审计公司主动发布董事会、 监事会的专项说明或

主动回复交易所询证函与证监会处罚公告， 能使股

价崩盘风险呈现出更快、 更显著的下降。 这是因为

样本中绝大部分公司在被出具非 “清洁” 审计意见

后， 都会通过发布专项说明或回复监管机构的询证

进行解释， 但更换事务所存在审计意见购买的嫌

疑， 因此采取更换事务所来降低股价崩盘风险的样

本并不多， 更换事务所这类措施对股价崩盘风险的

“阵痛” 效应影响较小。

六、 进一步研究

（一） 外部监管对 “阵痛” 效应的调节

１􀆰 市场监管对 “阵痛” 效应的调节。
相关研究表明， 市场化程度会增大声誉对风险的

抑制， 表现为市场化程度越高， 声誉对内部控制的完

善作用越大， 越能抑制企业风险并完善信息披露水平

（柳光强和王迪， ２０２１［２２］ ）。 据此本文推断， 若被审

计公司所在地市场化程度较高， 则法律法规监管较完

善， 管理层对风险更敏感， 遭遇注册会计师说 “不”
会更快地采取措施， 更快地消弭因说 “不” 造成的

“阵痛”。 因此， 本文参考前人研究， 取得样本内上

３６
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市公司注册地所在省份的 “市场化指数”①， 以市场

化指数的均值为限， 将公司注册地所在省份的市场化

指数低于均值的样本命名为 “低市场化程度” 组，

将高于均值的样本命名为 “高市场化程度” 组， 进

行分组检验， 结果如表 ５ 所示。

表 ５ 市场化程度对 “阵痛” 效应的调节

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

高市场化程度 低市场化程度 高市场化程度 低市场化程度

Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 ０８５
（１􀆰 ４６）

０􀆰 ３９９∗∗∗

（３􀆰 ６１）
０􀆰 ２６９∗∗∗

（４􀆰 ６７）
０􀆰 ２７６∗∗∗

（２􀆰 ７３）
０􀆰 ０５６
（１􀆰 ６１）

０􀆰 ２０２∗∗∗

（２􀆰 ９２）
０􀆰 １８８∗∗∗

（５􀆰 ３８）
０􀆰 ２４４∗∗∗

（３􀆰 ８８）

Ｔｉｍｅ
－０􀆰 ０１７
（－０􀆰 ７４）

０􀆰 ００７
（０􀆰 ３５）

－０􀆰 ０９９
（－０􀆰 ６１）

０􀆰 ００２
（０􀆰 １３）

Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 １３６∗∗∗

（－２􀆰 ６９）
－０􀆰 ０１０
（－０􀆰 ２１）

－０􀆰 ０６５∗∗

（－２􀆰 ０５）
－０􀆰 ０２７
（－０􀆰 ９７）

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ
０􀆰 ０４９∗∗∗

（４􀆰 １１）
０􀆰 ０４９∗∗∗

（４􀆰 ０７）
０􀆰 ０６２∗∗∗

（４􀆰 ３２）
０􀆰 ０６２∗∗∗

（４􀆰 ３２）

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ
０􀆰 ０４３∗∗∗

（３􀆰 ８８）
０􀆰 ０４４∗∗∗

（３􀆰 ７９）
０􀆰 ０５５∗∗∗

（４􀆰 １５）
０􀆰 ０５６∗∗∗

（４􀆰 １４）
控制变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

行业和年度 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

＿ｃｏｎｓ
０􀆰 １８８
（０􀆰 ６９）

０􀆰 ２０３
（０􀆰 ７４）

０􀆰 ９５５∗∗∗

（３􀆰 ０４）
０􀆰 ９５５∗∗∗

（３􀆰 ０４）
－０􀆰 ０５５
（－０􀆰 ３３）

－０􀆰 ０２２
（－０􀆰 １３）

０􀆰 ４８５∗∗

（２􀆰 ５５）
０􀆰 ４９５∗∗

（２􀆰 ５３）
Ｎ ７ ７６５ ７ ７６５ ５ ２６０ ５ ２６０ ７ ７６５ ７ ７６５ ５ ２６０ ５ ２６０

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１

　 　 如表 ５ 所示， 在高市场化程度组， 负收益偏态系

数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ） 与是否出具非

“清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数都为正且不显

著， 看似 “ 阵 痛 ” 效 应 不 存 在， 但 时 间 哑 变 量

（Ｔｉｍｅ） 与是否出具非 “清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ）
的交乘项系数却均为负， 与上下波动率 （ＤＵＶＯＬ）
在 ５％的水平上显著， 与负收益偏态系数 （Ｎｃｓｋｅｗ）
在 １％的水平上显著。 而在低市场化程度组， 时间哑

变量 （ Ｔｉｍｅ） 与是否出具非 “清洁” 审计意见

（Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的交乘项系数均不显著， 但负收益偏态系

数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ） 与是否出具非

“清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数都为正且在 １％
的水平上显著。 据此， 本文认为 “阵痛” 效应在市

场化程度较高的地区体现得更为明显， 表现为： 市场

化程度较高时， 注册会计师说 “不” 不会增加股价

崩盘风险， 但是说 “不” 后股价崩盘风险却可以随

着时间的推移而下降， 而市场化程度较低时， 注册会

计师说 “不” 会显著增加被审计公司的股价崩盘风

险， 且增加的股价崩盘风险会一直存在， 不会随着时

间的流逝而消弭。 这可能是因为： 市场化较高的地区

法律监管较为完善， 管理层对风险的意识较强， 一旦

公司被出具非 “清洁” 审计意见， 管理层会立即采

取措施进行纠正， 而较高的市场化程度加速措施生

效， 因此注册会计师说 “不” 提升的股价崩盘风险

会更快地被管理层采取的措施消弭， “阵痛” 持续的

时间更短， 效应体现得更为迅速明显。
２􀆰 注册会计师监管对 “阵痛” 效应的调节。
除市场监管外， 本文也研究了注册会计师监管对

“阵痛” 效应的调节。 本文首先按照公司所聘请事务

所是否为 “四大” 进行分组研究， 发现 “阵痛” 效

应也主要存在于非 “四大” 组中， 当公司聘请事务

所为 “四大” 时， 无论是注册会计师说 “不” 引起

的股价崩盘风险提升， 还是之后的 “阵痛” 效应，
较之非 “四大” 均不明显， 这看似说明审计质量较

低的 “四大” 对 “阵痛” 效应的影响更为明显。 但

是， 郭照蕊 （２０１１） ［２３］和王兵等 （２０１１） ［２４］的研究证

明 “四大” 提供的审计服务质量并无明显高于国内

所， 加之样本中聘请 “四大” 的公司占比不足 ５％，
以 “四大” 作为注册会计师监管的分组可能导致结

果存在偏颇。 因此， 本文查阅了相关文献， 发现黄益

雄和李长爱 （２０１６） ［２５］的研究表明： 小规模事务所受

过中注协年报风险约谈后， 审计质量的提升会比大规

４６
① 市场化指数即由樊刚计算， 发布在 《中国分省份市场化指数报告》 中的各省份市场化指数， 从人大经济论坛上获取。
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模事务所更显著， 这是受过约谈的事务所执业不规

范， 约谈会帮助这些事务所认识到自身存在的执业风

险， 尽快地完善执业以提高审计质量。 基于此， 本文

剔除样本中聘请 “四大” 的事务所， 以事务所当年

是否接受过中注协的年报风险约谈为基准， 将样本分

为 “有约谈组” 和 “无约谈组”， 基于 “受过约谈的

事务所风险较高” 这一理论， 认为 “有约谈组” 的

审计质量和注册会计师监管较低， “无约谈组” 的审

计质量和注册会计师监管较高， 探究注册会计师监管

对 “阵痛” 效应的调节， 结果如表 ６。

表 ６ 注册会计师监管对 “阵痛” 效应的调节

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

无约谈 有约谈 无约谈 有约谈

Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 １３３∗

（１􀆰 ９３）
０􀆰 ４７５∗∗∗

（３􀆰 ６８）
０􀆰 ２０３∗∗∗

（３􀆰 ９２）
０􀆰 ２２８∗∗

（２􀆰 ４６）
０􀆰 １４５∗∗∗

（３􀆰 ４９）
０􀆰 ４１５∗∗∗

（５􀆰 １８）
０􀆰 １０７∗∗∗

（３􀆰 ３５）
０􀆰 １０８∗

（１􀆰 ８７）

Ｔｉｍｅ
－０􀆰 ００５
（－０􀆰 １８）

０􀆰 ００６
（０􀆰 ２９）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ０８）

－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ０１）

Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 １５２∗∗∗

（－２􀆰 ７２）
－０􀆰 ０１８
（－０􀆰 ４１）

－０􀆰 １２６∗∗∗

（－３􀆰 ６２）
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ００）

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ
０􀆰 ０３４∗∗

（２􀆰 １９）
０􀆰 ０３３∗∗

（２􀆰 １８）
０􀆰 ０６５∗∗∗

（５􀆰 ４６）
０􀆰 ０６５∗∗∗

（５􀆰 ４５）

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ
０􀆰 ０３６∗∗

（２􀆰 ５４）
０􀆰 ０３５∗∗

（２􀆰 ４３）
０􀆰 ０５４∗∗∗

（４􀆰 ７２）
０􀆰 ０５４∗∗∗

（４􀆰 ７２）
控制变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

行业和年度 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ６７０∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ６５１∗

（－１􀆰 ８１）
０􀆰 ７２８∗∗∗

（２􀆰 ７０）
０􀆰 ７２７∗∗∗

（２􀆰 ７０）
－０􀆰 ４４２∗∗

（－２􀆰 ０４）
－０􀆰 ４５１∗∗

（－２􀆰 ０２）
０􀆰 ３９６∗∗

（２􀆰 ３７）
０􀆰 ３９６∗∗

（２􀆰 ３７）
Ｎ ４ ６６８ ４ ６６８ ７ ６０８ ７ ６０８ ４ ６６８ ４ ６６８ ７ ６０８ ７ ６０８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １１

　 　 如表 ６ 所示， 首先， 不论是 “有约谈组” 还是

“无约谈组”， 负收益偏态系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波

动率 （ Ｄｕｖｏｌ） 与是否出具非 “清洁” 审计意见

（Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数均为正， 且多在 １％的水平上显著。
这说明不论事务所是否受过中注协约谈， 其出具非

“清洁” 审计意见均会增大被审计公司的股价崩盘风

险。 然而， 只有在 “无约谈组” 中， 时间哑变量

（Ｔｉｍｅ） 与是否出具非 “清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ）
的交乘项系数才为正且在 １％的水平上显著， 这说明

“阵痛” 效应仅存在于 “无约谈组” 中。 这方面是因

为没有受过约谈的事务所执业较为规范， 风险点少，
提供的审计服务和注册会计师监管质量高， 出具非

“清洁” 审计意见更有说服力， 会更大程度引起被审

计公司的警觉， 促进被审计公司改正， 迅速消弭非

“清洁” 审计意见的影响； 另一方面也是因为无 “约
谈” 组的被审计客户重大错报风险较低， 经营环境好，
这也有利于遭遇说 “不” 后采取的措施发挥效用。

（二） 内部控制对 “阵痛” 效应的调节

现有研究表明： 有效的内部控制会抑制公司的盈

余管理水平和股价崩盘风险， 提升公司的会计信息质

量 （王宗润和陈艳， ２０１４［２６］； 曾江洪等， ２０２０［２７］ ）。
基于此， 本文结合近年来上市公司披露的内部控制审

计报告， 以内部控制审计报告披露的内部控制是否有

效为依据， 将样本公司分为内部控制 “有效” 组和

“无效” 组， 探究公司内部控制对 “阵痛” 效应的调

节， 结果如表 ７。

表 ７ 公司内部控制对 “阵痛” 效应的调节

负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

内部控制有效 内部控制无效 内部控制有效 内部控制无效

Ｏｐｉｎｉｏｎ
０􀆰 １７９∗∗∗

（４􀆰 ０７）
０􀆰 ３３５∗∗∗

（４􀆰 １３）
０􀆰 １２４
（０􀆰 ６４）

－０􀆰 １９２
（－０􀆰 ５３）

０􀆰 １２１∗∗∗

（４􀆰 ４０）
０􀆰 ２２２∗∗∗

（４􀆰 ４１）
０􀆰 ０５９ ０
（０􀆰 ４９）

－０􀆰 １２３
（－０􀆰 ５５）

Ｔｉｍｅ
－０􀆰 ０１１
（－０􀆰 ７１）

－０􀆰 ０２６
（－０􀆰 １８）

－０􀆰 ００６
（－０􀆰 ５８）

－０􀆰 ０１２
（－０􀆰 １５）

Ｔｉｍｅ×Ｏｐｉｎｉｏｎ
－０􀆰 ０６４∗

（－１􀆰 ７８）
０􀆰 １７６
（０􀆰 ９３）

－０􀆰 ０４３∗

（－１􀆰 ９４）
０􀆰 １００
（０􀆰 ８６）

５６
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负偏态收益系数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ）

内部控制有效 内部控制无效 内部控制有效 内部控制无效

Ｌ􀆰 Ｎｃｓｋｅｗ
０􀆰 ０５４∗∗∗

（５􀆰 ８６）
０􀆰 ０５４∗∗∗

（５􀆰 ８４）
－０􀆰 １６８
（－１􀆰 ６３）

－０􀆰 １７４∗

（－１􀆰 ６８）

Ｌ􀆰 Ｄｕｖｏｌ
０􀆰 ０５３∗∗∗

（５􀆰 ９４）
０􀆰 ０５２∗∗∗

（５􀆰 ９０）
－０􀆰 １８７∗∗

（－２􀆰 ０１）
－０􀆰 １９１∗∗

（－２􀆰 ０５）
控制变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

行业和年度 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ３２９∗

（－１􀆰 ６６）
－０􀆰 ３１８
（－１􀆰 ６０）

－０􀆰 ５２６
（－０􀆰 ２１）

－０􀆰 ６７６
（－０􀆰 ２７）

－０􀆰 ３０２∗∗

（－２􀆰 ４５）
－０􀆰 ２９６∗∗

（－２􀆰 ４０）
０􀆰 １８７
（０􀆰 １２）

０􀆰 １０２
（０􀆰 ０７）

Ｎ １２ ４３２ １２ ４３２ １９８ １９８ １２ ４３２ １２ ４３２ １９８ １９８

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 １０ ０􀆰 １０ ０􀆰 ２１ ０􀆰 ２１ ０􀆰 １０ ０􀆰 １０ ０􀆰 ２１ ０􀆰 ２１

　 　 如表 ７ 所示， 当内部控制有效时， 负收益偏态系

数 （Ｎｃｓｋｅｗ） 和上下波动率 （Ｄｕｖｏｌ） 与是否出具非

“清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数均为正， 在 １％
的水平上显著， 且时间哑变量 （Ｔｉｍｅ） 与是否出具

非 “清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 的系数也为正且在

１０％的水平上显著。 而当内部控制无效时， 所有解释

变量的系数均不显著。 这说明 “阵痛” 效应在内部

控制较好的公司中更为显著。 本文又以内部控制审计

报告中披露的 “内部控制是否存在缺陷” 为分组依

据， 将样本分为内部控制 “有缺陷组” 和 “无缺陷

组”， 发 现 当 被 解 释 变 量 为 负 收 益 偏 态 系 数

（Ｎｃｓｋｅｗ） 时， 内部控制 “无缺陷组” 的时间哑变量

（Ｔｉｍｅ） 与是否出具非 “清洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ）
的系数为正且在 １０％的水平上显著。 这从侧面说明，
当被审计公司的内部控制无缺陷时， “阵痛” 效应更

为显著。 这是因为有效且无缺陷的内部控制能够使公

司更快地采取措施应对非 “清洁” 审计意见， 且这

类公司大多运营顺畅， 经营风险低， 所采取的措施能

得到有效执行， 可以更为有效地消弭 “阵痛”， 降低

因非 “清洁” 审计意见出具增大的股价崩盘风险。
综上， 良好的外部监管和内部控制都可以快速消

弭因注册会计师说 “不” 带来的 “阵痛”， 处在此类

环境中的公司会更为迅速有效地采取措施， 降低非

“清洁” 审计意见带来的股价崩盘风险。 这进一步说

明： 净化资本市场监管环境、 提升事务所执业质量和

完善公司内部控制流程会更有助于上市公司纠正审计

报告中披露的错报， 对上市公司经营的稳健性和信息

披露质量的提升起到更好的促进作用。
（三） 稳健性检验

本文将检验方法由检验上一期的审计意见对当期

的股价崩盘风险改为检验当期审计意见对后一期至后

四期股价崩盘风险的影响， 更好地观测注册会计师说

“不” 引起的阵痛效应， 结果发现， 是否出具非 “清
洁” 审计意见 （Ｏｐｉｎｉｏｎ） 与被解释变量的系数显著

性在后一期最高， 之后逐渐下降， 在第四期已不显

著， 这再次证明了注册会计师说 “不” 引起的股价

崩盘风险上升仅为 “阵痛”， “阵痛” 效应也再一次

得到验证。
除此之外， 本文也控制了模型 （１） 的自相关和

异方差， 同时进行了 Ｐｌａｃｅｂｏ 安慰剂检验， 结果均实

质性变化。

七、 结论

本文以 ２０１５ 至 ２０１９ 年遭遇注册会计师说 “不”，
即被出具非 “清洁” 审计意见的上市公司为样本，
研究注册会计师说 “不”， 即非 “清洁” 审计意见对

股价崩盘风险的影响。 结果表明： 注册会计师说

“不” 会带来股价崩盘风险的 “阵痛” 效应， 即非

“清洁” 审计意见会导致股价崩盘风险的短期上升，
但长期却是下降的， 且外部监管和内部控制越完善，
股价崩盘风险下降越快， “阵痛” 效应越明显。 表现

为： 内部控制有效或无缺陷的公司、 身处市场化程度

较高的地区的公司以及聘请未接受中注协约谈的事务

所的公司， 因非 “清洁” 审计意见的出具而提升的股

价崩盘风险下降较快。 这是因为良好的外部监管环境

和内部控制制度可以快速消弭因注册会计师说 “不”
带来的 “阵痛”， 身处此类环境的公司也会更为迅速

有效地采取措施， 降低非 “清洁” 审计意见带来的股

价崩盘风险。 这也说明： 净化资本市场监管环境、 提

升事务所执业质量和完善公司内部控制流程有助于上

市公司纠正审计报告中披露的错报， 对上市公司经营

的稳定性和信息披露质量提升起到促进作用。
６６
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本文结论说明， 注册会计师说 “不” 会引起股

价崩盘风险的增大， 从短期来看， 这种 “痛疼” 对

公司来讲是坏事， 但从长期来说， 却有助于被审计公

司正视自身错漏， 积极采取措施纠错， 且净化资本市

场监管环境和完善公司内部控制流程对此类 “纠错”
会起促进作用。 因此 “痛疼” 仅是 “阵痛”， 是资本

市场健康发展的基础。 基于此， 本文建议资本市场的

监管从以下两个方面着力： 一方面采取各种措施促使

注册会计师勇敢说 “不”， 包括通过培训提升注册会

计师的执业能力、 严厉打击注册会计师与客户合谋行

为， 真正发挥注册会计师审计在资本市场中 “警示

风险、 通达信息” 的作用； 二是从法规、 政策等方

面营造环境， 促使公司正确接受注册会计师说 “不”
的建议， 减缓公司股价崩盘 “阵痛” 风险， 促使公

司历经 “阵痛” 后 “涅槃重生”。
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一、 引言

“双循环” 新发展格局是我国在新形势下提出的

重大战略， 这意味着相应的科技创新需要尽快弥补关

键技术短板， 加快发展相适应的科技创新模式。 ２０２１
年 ７ 月， 《国务院办公厅关于完善科技成果评价机制

的指导意见》 指出， 推动技术产出高质量成果、 营

造良好创新生态， 有利于夯实 “双循环” 的发展根

基。 高新技术企业是我国主要的科技创新经济体， 对

创新研发资金的需求比其他类型企业都要强烈。 科技

金融是释放创新潜能、 提升企业竞争力的重要助推器

（程翔等， ２０２０［１］ ）， ２０２２ 年 《政府工作报告》 也提

出， 促进创业投资发展， 创新科技金融产品和服务，
不断培育壮大新动能。

长三角位于全国最大的经济核心区， 科技创新资

源富集， 在国家现代化建设中具有重要地位。 ２０２０
年 １２ 月， 科技部印发 《长三角科技创新共同体建设

发展规划》， 表明在新的历史发展格局下长三角科创

一体化发展是大势所趋。 长三角城市群积极开展科技

金融建设， 推进长三角科技创新共同体建设。 例如上

海市通过搭建科技履约贷、 微贷通、 创投贷等 “３＋
Ｘ” 科技金融产品体系等细化金融机构服务、 健全金

融政策环境； 江苏省以苏南自主创新示范区为重点先

试先行， 打造智权融资、 设立 “种子基金” 等举措，
引导苏南、 苏中与苏北发挥自身金融优势； 浙江省杭

州市积极打造科技金融的 “杭州模式”， 协同多种科

技金融手段， 营造良好融资环境。 但区域间客观存在

的发展差距、 科创型企业生命周期不稳定、 风险价值

波动较大等因素， 导致长三角区域科技金融发展呈现

出政府资金、 社会资金与科技创新的结合度不高， 区

域内科技金融资源配置不平衡的发展趋势。 例如在研

发 （Ｒ＆Ｄ） 经费投入强度方面， 江苏、 上海、 浙江

在全国具有明显的领先优势， 而安徽的 Ｒ＆Ｄ 经费投

入强度连续三年低于全国平均水平， 与其他两省一市

差距较大； 部分科技金融政策标准较高， 倾向服务于

成熟期科创企业， 对于种子期、 成长期企业来说， 政

策覆盖率较低， 容易沦为空政策 （杨璐， ２０２１［２］）。
若金融要素与科技要素未达到合理的分配预期，

可能会导致资金供需不匹配， 融资效果较差。 在科创

驱动 “中国制造” 迈向 “中国创造” 的背景下， 长

三角城市群作为我国科技金融发展试点区域， 科技金

融政策是否真正有助于缓解高新技术企业 “融资难”
的现象是一个值得探讨的问题。 本文以长三角城市群

高新技术企业作为样本， 分析区域科技金融发展水平

影响高新技术企业融资效率的传导机制， 以期能够精

准破解企业的融资难题， 增强区域协同发展示范效

应， 为长三角一体化发展提供实践参考。 本文的主要

贡献在于： （１） 从金融视角探讨科技金融政策在企

业层面的微观实施效应， 研究宏观区域科技金融发展

水平对微观高新技术企业融资效率的影响。 （２） 探

讨了区域科技金融发展对高新技术企业融资效率的影

响机制。 基于金融与科技双视角， 检验融资约束与技

术创新扩散的中介作用是否是科技金融发展对高新技

术企业融资效率产生影响的两条路径。 （３） 以长三

角城市群高新技术企业作为研究对象， 既有效契合了

科技金融政策的服务主体， 也突出了长三角三省一市

引领全国科技创新发展的重要意义。

二、 文献综述

在 “后金融危机” 时代， 科技创新链条与金融

市场链条的融合创新、 联合发展是科学技术进步的必

然要求。 在国内， “科技金融” 概念最早出现在 １９９３
年， 是指促进科技开发、 成果转化和高新技术产业发

展的一系列金融工具、 金融制度、 金融政策与金融服

务的系统性、 创新性安排 （赵文昌等， ２００９［３］）。
已有研究主要围绕科技金融发展体系、 科技金融

对科技创新的作用效果以及科技金融对经济增长的影

响三个方面展开。 科技金融发展体系从多个指标反映

各地区的科技金融发展情况。 张玉喜和赵丽丽

（２０１５） ［４］以资源投入主体为切入点， 从政府、 企业、
金融市场与中介机构四个方面构建科技金融体系； 在

各类金融资源主体参与科技创新的基础上， 王宏起和

徐玉莲 （２０１２） ［５］从科技金融资金总量指数、 科技金

融投资绩效指数、 科技金融结构指数、 科技金融环境

指数四个角度出发， 构建科技金融评价指标体系。 在

科技金融与科技创新相互影响方面， Ｃｈｏｗｄｈｕｒｙ 和

Ｍａｕｎｇ （２０１２） ［６］分别以发达国家和新兴国家为例进

行研究， 结果表明金融市场的发展水平对科技创新的

投入有明显的促进作用。 张芷若和谷国锋 （２０１９） ［７］

研究科技金融与科技创新的耦合关系， 认为差异化的

科技金融与科技创新政策， 更有利于促进二者的协同

发展。 在科技金融的影响方面， 张婕等 （２０２１） ［８］ 以

９６
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长三角 Ｇ６０ 科创走廊为例， 研究表明， 与科技资本

市场投入和企业自有资金相比， 财政科技投入和金融

机构科技信贷更能促进企业绩效提升。 周应春

（２０２１） ［９］基于空间计量模型研究发现， 科技金融发

展不仅显著提升城市本身的经济发展质量， 还带动周

围城市的经济增长。
在企业融资效率的内涵方面， 西方学者未给融资

效率的概念加以界定， 主要研究筹资方式与企业绩效

两者关系， Ｓａｒｒｉａａｌｌｅｎｄｅ 等 （２００２） ［１０］ 认为企业选择

股权、 债券、 内源三种不同融资方式会产生不同的融

资成本， 长期会影响企业未来的融资效率。 国内学者

探讨了融资效率的概念以及企业融资效率的影响因

素。 宋文兵 （１９９７） ［１１］认为融资效率包括交易效率和

配置效率， 投资者既能够最低成本获取金融资源， 又

能够利用有限资源进行最优化生产 （肖劲和马亚军，
２００４［１２］； 卢 福 财， ２００１０［１３］ ）。 张 玉 喜 和 赵 丽 丽

（２０１４） ［１４］进一步细化融资效率概念， 认为企业融资

效率是指企业在进行融资活动时， 能够以最优收益成

本比和最低风险帮助企业获得金融资本的能力。 影响

企业融资效率的因素包括宏观因素和微观因素。 宏观

影响因素包括经济环境、 政策环境、 竞争环境、 信息

环境、 金融环境等。 熊正德等 （２０１１） ［１５］对比分析特

定时期的战略性新兴产业金融支持效率， 认为宏观经

济形势越好， 产业从金融市场上获得的融资支持效率

越高。 张云等 （２０２２） ［１６］从政策环境出发， 通过构建

企业房产资产权重函数， 发现 “房住不炒” 政策对

企业股票短期和长期回报均有较为显著的抑制作用。
股票收益下降代表企业股权融资的报酬率下降， 会对

企业股权融资效率产生负向影响。 微观企业因素包括

融资结构、 企业规模、 治理结构、 盈利能力和偿债能

力等。 Ｗａｎｇ （２０１４） ［１７］ 认为与私有企业和外商投资

企业相比， 国有企业的融资效率相比较低。 崔杰等

（２０１４） ［１８］研究发现企业规模、 治理结构和主营业务

情况对融资效率影响最大， 盈利能力与偿债能力影响

程度一般。 因此， 提升企业治理能力， 优化融资结

构， 有利于提高资金配置效率， 改善融资效率 （姜
妍， ２０２０［１９］）。

三、 理论分析和研究假设

房汉廷 （２０１０） ［２０］ 指出， 科技金融运行机制在

于： 金融资本对科技资源进行开发， 实现科技资源的

风险分散和价值发现； 同时， 科技资源利用金融资本

进行知识和技术创新， 使金融资本具备未来的高收益

性。 因此， 金融资本与科技创新是研究科技金融影响

高新技术企业融资效率的基本视角， 具体理论框架图

如图 １ 所示。
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图 １　 区域科技金融发展对企业融资效率的影响机制示意图

区域科技金融发展对企业融资效率的影响反映在

融资成本和融资收益两个方面。 一是科技金融针对性

引导社会资金供给流向， 构建多渠道融资格局， 降低

融资成本。 为促进高新技术产业发展， 以政府资金为

杠杆撬动社会资金， 科技金融提供了一系列金融工

具、 金融政策与金融服务， 具体包括财政创业引导基

金、 科技银行、 科技担保、 知识产权质押贷款等各种

股权 融 资 和 债 务 融 资 方 式 （ 马 凌 远 和 李 晓 敏，
２０１９［２１］）。 传统融资方式伴随高昂的银行贷款利息和

担保费用， 而科技金融创新降低了企业融资门槛， 不

仅使企业免受多重融资成本， 而且政府、 科技企业和

金融机构多方合作的融资模式， 有利于形成完善的创

新风险规避机制， 构建多主体、 多渠道的风险共担新

型融资格局 （唐雯等， ２０１１［２２］）。 二是科技金融针对

性引导企业加强融资管理， 增强资金配置效率， 提高

融资收益。 科技创新活动风险与机遇并存， 科创型企

业通常要经历初创期、 成长期、 成熟期等阶段， 对技

术创新具有强烈依赖性， 信息不对称使其在寻求市场

上的投融资机制方面缺失一定的敏锐性 （侯世英和

宋良荣， ２０２０［２３］）。 科技金融根据科创型企业成长的

不同阶段， 面临的不同压力和需要解决的问题， 提供

针对性的融资模式， 变 “人找政策” 为 “政策找

人”， 化解高新技术企业的资金瓶颈。 科创型企业则

根据自身发展规划结合科技金融提供的社会融资方

案， 优化自主创新资金投入配置， 有效管理研发资

金， 提高融通资金的使用效率 （周泽炯和陆苗苗，
０７
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２０１９［２４］）。 基于以上分析， 本文认为， 高新技术企业

的融资效率会因为企业所处的科技金融发展环境的完

善而不断提高， 这种改善可能通过多融资渠道、 低融

资成本、 高融资收益来体现， 是三者综合作用的

结果。
因此， 本文提出假设 １：
Ｈ１： 科技金融发展对高新技术企业融资效率有

直接的促进作用。
基于金融资本视角， 科技金融主要解决的是高新

技术企业的融资约束问题。 第一， 科技金融能够为科

技创新市场引入多元创新的金融市场状态， 降低投资

者的创新风险和融资成本， 为创新要素的聚集和科技

成果的转化提供充足资金， 缓解创新投资的融资约束

问题。 在传统信贷市场， 由于信息不对称， 多数科创

型企业只能以高于市场利率成本获得贷款， 加上手续

费、 承诺贴息、 评估费、 担保费、 咨询费等各种费

用， 造成企业外部融资成本高 （马轶群和郭家宝，
２０２１［２５］）。 内部和外部融资成本差异越大， 说明需要

支付更多的额外成本去完成外部融资这一行为， 企业

面临的融资约束就越强烈 （沈红波等， ２０１０［２６］）。 科

技金融将高新技术企业从一般企业分离， 设立定向贷

款、 科技保险、 天使投资等科技金融工具， 拓宽融资

渠道， 降低融资成本， 缓解创新投资的融资约束问题

（Ｌｏｖｅ， ２００１［２７］ ）。 第二， 高新技术企业通过科技金

融缓解融资约束， 使得企业有更多的资金从事科技创

新活动， 获取创新收益， 从而提高资金的分配效率和

效益。 高新技术企业存在一定程度的融资约束， 会限

制 Ｒ＆Ｄ 投资 （卢馨等， ２０１３［２８］ ）。 因此， 缓解融资

约束， 可以增加企业的 Ｒ＆Ｄ 投资 （郑毅和徐佳，
２０１８［２９］）。 Ｄｅｍｉｒｇｕｃ⁃Ｋｕｎｔ 和 Ｍａｋｓｉｍｏｖｉｃ （１９９８） ［３０］认

为当企业所处的金融环境允许企业以较低的成本获得

外部资金时， 企业倾向于用外部资金代替内部资金，
支持企业成长。 高新技术企业获得充足外部资金投入

研发、 生产、 运营等环节， 保证科技创新产业链整体

运作效率平稳， 加之融资企业自身的管理运营， 可以

使科技创新产业链利益最大化， 提高企业实际融资效

率 （杨利娟， ２０２０［３１］ ）。 基于金融资本视角， 科技金

融发展降低企业融资成本， 为企业带来融通资金， 缓

解企业融资约束， 进而使得创新项目有充足的资金去实

现其高收益性， 最终提升了高新技术企业的融资效率。
综上所述， 本文提出假设 ２：
Ｈ２： 融资约束在科技金融与高新技术企业融资

效率的关系中发挥了显著的中介作用。
基于科技创新视角， 科技金融可以引导金融资本

进入科技产业， 在行业内形成技术创新扩散效应。 第

一， 技术创新扩散是影响创新发展的重要因素， 熊彼

特在 《经济发展理论》 中认为： 技术创新的扩散实

质上是一种企业模仿行为， 在市场参与者不断对新技

术进行模仿创新的过程中产生技术扩散， 拉动整个行

业的创新效益。 在科技金融资源投入高新技术企业运

作后， 企业通过增加研发投资， 获得收益增加和市场

份额扩大带来的示范效应 （张紫璇和赵丽萍， ２０１９［３２］）。
Ｒ＆Ｄ 投资越大， 企业技术创新成功率越大， 生产产

品附加值越高， 带来的技术创新成果越显著， 例如专

利数、 新技术的产品数或者新产品的销售额等， 都能

提高企业自身收益 （崔松虎和金福子， ２００８［３３］）。 同

时， 同一行业的其他企业， 在经济利益的驱使下， 相

互之间模仿学习， 扩大技术和知识的扩散范围。 当技

术创新成果在行业内实现充分交换与替代时， 整个行

业的创新绩效就会得到显著提升， 带动个体企业融资

收益的增加 （李兆伟和毛梅， ２０２１［３４］）。 第二， 当高

新技术企业内部的技术价值增加后， 可提高其信用程

度， 这样企业就能够以较低的成本获得银行信贷或担

保公司担保贷款等更多融资渠道， 形成良好的融资效

率循环。 在技术创新扩散的作用下， 行业的创新效益

聚集使得行业内的企业在模仿创新中实现资本积累，
自有资金增加， 企业便有能力更多地依赖成本较低的

内部融资。 外部融资方面， 财政资金支持政策， 如对

技术型企业融资费用给予补贴和对入驻高新技术产业

园区企业给予的奖励， 可以帮助企业在初期发挥杠杆

作用， 撬动社会资本加速流向企业创新活动， 降低外

部融资难度 （毕海霞， ２０２１［３５］）。 此外， 高新技术企业

内部的技术增量、 成果孵化率、 固定资产存量大大提

升， 可以通过知识产权质押、 固定资产抵押等形式以

较低的成本获得银行信贷或担保公司担保贷， 降低企

业外部融资成本。 基于科技创新视角， 科技金融发展

为企业带来的金融资源可以使得科技要素的价值得到

最大限度的实现， 研发企业获得示范效应， 促进业内

其他企业的模仿学习， 进而形成技术创新扩散效应，
提高行业内整体企业融资效益， 同时高附加值的企业

可以有更多的机会使用内部融资、 降低外部融资成

本， 最终提升了高新技术企业的融资效率。
综上所述， 本文提出假设 ３：
Ｈ３： 技术创新扩散在科技金融与高新技术企业

１７
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融资效率的关系中发挥了显著的中介作用。

四、 实证模型和数据说明

（一） 计量模型

１􀆰 基准回归模型设定。
为了验证假设 １， 检验长三角科技城市群金融发

展正向影响高新技术企业融资效率的可能性， 将高新

技术企业融资效率 （ＦＥ） 作为被解释变量， 区域科

技金融发展水平 （ ＴＦ） 作为解释变量， 构建如式

（１） 所示的基准回归模型。

ＦＥｉｔ＝α＋βＴＦｉｔ＋ ∑
６

ｋ ＝ １
γｋＣｏｎｔｒｏｌｋ＋ｚｉ＋μｉ＋νｉ＋εｉｔ （１）

式 （１） 中， ＦＥ ｉｔ是高新技术企业 ｉ 在 ｔ 年的融资

效率， ＴＦ ｉｔ表示高新技术企业 ｉ 在 ｔ 年所享受的区域

科技金融发展水平。 控制变量包括当年的企业规模

（Ｓｉｚｅ）、 资产报酬率 （ＲＯＡ）、 财务杠杆率 （ Ｌｅｖ）、
现金流量水平 （Ｃａｓｈ） 和股权集中度 （Ｍａｎａｇｅ）。 此

外， 还控制了企业固定效应、 年份固定效应和行业固

定效应， ε 为随机扰动项。
２􀆰 中介效应模型设定。
对于假设 ２ 和假设 ３， 为验证融资约束 （ＳＡ 指

数） 与技术创新扩散 （申请专利增长率） 在科技金

融发展与高新技术企业融资效率的关系中发挥了显著

的中介作用， 本文将在式 （１） 的基础上运用如下中

介效应模型进行探究。

ＭＥｉｔ＝α＋θＴＦｉｔ＋ｚｉ＋μｉ＋νｉ＋εｉｔ （２）

ＦＥｉｔ＝α＋β′ＴＦｉｔ＋σＭＥｉｔ＋ ∑
６

ｋ ＝ １
γｋＣｏｎｔｒｏｌｋ＋ｚｉ

＋μｉ＋νｉ＋εｉｔ （３）

式 （２） 和式 （３） 中， ＭＥ ｉｔ 代表中介变量———
融资约束和技术创新扩散， 其他变量的内涵与式

（１） 相同。 根据温忠麟和叶宝娟 （２０１４） ［３６］ 的研究，
采用依次检验法进行中介效应检验， 具体步骤如下：
首先， 根据式 （１） 验证区域科技金融发展对高新技

术企业融资效率的综合影响， 系数 β 代表总效应。 如

果其显著， 则根据式 （２） 分别验证区域科技金融发

展对两个中介变量的影响。 如果 θ 显著， 根据式

（３）， 将区域科技金融发展和中介变量指标都加入回

归， 检验融资约束和技术创新扩散的中介效应是否存

在以及是否完全。 若中介变量指标显著， 再观察区域

科技金融发展的系数是否显著： 如果区域科技金融发

展的系数不显著， 则存在完全中介效应； 如果区域科

技金融发展的系数显著， 则存在部分中介效应。
（二） 变量说明

１􀆰 被解释变量。
被解释变量是高新技术企业融资效率 （ＦＥ）， 企

业的融资效率反映能够创造企业价值的融资能力， 很

难用一个具体的财务指标来衡量。 已有企业融资效率

常用测度方法有以下三种： （１） 模糊评价法和熵值

法。 选取配置效率、 交易效率、 治理效率相关的评

价指标， 运用熵值法对不同的上市企业融资效率进

行测算 （伍装， ２００６［３７］； 张博和杨熙安， ２０１４［３８］ ）。
（２） 数据包络分析 （ＤＥＡ） 方法。 通过构建有关企

业的融资投入指标与融资产出指标， 运用 ＤＥＡ 等方

法对 企 业 的 融 资 效 率 进 行 测 算 （ 周 磊 和 安 烨，
２０１９［３９］； 桂嘉伟和吴群琪， ２０１９［４０］ ）。 （３） 构造公

式法。 单一比值法常用 “投资报酬率和资本成本率的

比值” 来计算 （方芳和曾辉， ２００５［４１］ ）， 还有基于融

资成本、 融资风险和融资收益构造企业融资效率测度

公式 （黄辉， ２００９［４２］ ）。 考虑到企业融资效率应包括

的三个主要内涵： 一是企业是否能够实现融通资金的

成本最小化； 二是企业所融通的资金能否带来最大化

的融资收益； 三是企业能否以较低的融资风险获得并

使用资金。 因此， 参考张玉喜和赵丽丽 （２０１５）［１４］、 周率

等 （２０２１）［４３］对企业融资效率的衡量， 综合考虑融资

成本、 融资收益和融资风险， 构建如下计算公式：

ＦＥ＝ＦＩ×［１－ＦＣ（１＋ＦＲ）］×１００％ （４）

式 （４） 中， ＦＥ 代表融资效率； ＦＩ 代表融资收

益， ＦＣ 代表融资成本， ＦＲ 代表融资风险。 具体计算

公式如表 １ 所示。

表 １ 融资效率指标体系及计算公式

指标类别 衡量变量 计算公式

融资收益 （ＦＩ） 净资产收益率 （ＲＯＥ） ＲＯＥ＝净利润 ／ 平均净资产

融资成本 （ＦＣ） 加权平均资本成本 （ＷＡＣＣ） ＷＡＣＣ＝利息率×（１ －税率） （债务资本 ／ 总资本）＋权益资本成本率×（权益资本 ／ 总资本）

融资风险 （ＦＲ） 财务风险 （ＤＦＬ） ＤＦＬ＝息税前利润 ／ （息税前利润 －利息）

２７
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　 　 ２􀆰 解释变量。
区域科技金融发展水平通过构建科技金融发展指

数 （ＴＦ） 来定量表示区域科技金融发展水平。 借鉴

曹颢等 （２０１１） ［４４］对科技金融评价指标体系的构建思

路， 按照 “科技金融投入—科技金融产出” 的评价

方法， 分为科技金融经费指数、 科技金融环境指数和

科技金融产出指数三个方面。
科技金融经费指数反映科技金融活动中金融资本

对科技活动的供给情况， 用财政科技拨款和企业研发

费用两个指标来测度 （刘文丽等， ２０１４［４５］； 张玉华

和张涛， ２０１８［４６］）。 财政科技拨款力度反映政府对高

新技术企业创新发展的支持力度； 企业研发经费力度

反映企业在获取各方科技金融资源后的研发投入力

度。 科技金融环境指数反映高科技企业在获取科技金

融资源后的应用环境， 将科技金融环境分为科技金融

人力环境与科技金融研发环境 （甘星和甘伟， ２０１７［４７］；
杨建辉等， ２０２０［４８］ ）。 科技金融环境越完善， 金融资

源与科技资源的衔接越有效， 科技金融发展程度越

高。 科技金融产出指数反映科技金融资源应用于企业

科技创新活动之后的科技产出成果。 只有当科技金融

资源得到充分利用， 带来科技产出成果利益最大化，
才能表明该地的科技金融投入与产出是有效率的。 参

考王海芸和刘杨 （２０２０） ［４９］对科技金融综合指数的算

法， 选择使用专利申请授权情况表示科技金融产出

指数。
科技金融发展指数的组成见表 ２。 采用熵值法对

长三角 ２３ 个城市 （扬州、 泰州、 金华除外①） ２０１２—
２０２０ 年的科技金融发展水平进行测度， 求得每个城

市的科技金融发展指数。

表 ２ 区域科技金融发展指数的组成

一级指标 二级指标 计算方法 指标属性

科技金融经费指数
财政科技经费力度 财政科技拨款 ／ 财政支出 正向

企业研发经费力度 研发经费支出 ／ 国内生产总值 正向

科技金融环境指数
科技金融人力环境 科技金融人员 ／ 地区总人口 正向

科技金融研发环境 研发机构 （科技金融机构） 数 ／ 地区总人口 正向

科技金融产出指数 科技产出成果 专利申请授权量 ／ 科技 （研发） 经费支出 正向

　 　 ３􀆰 中介变量。
中介变量为融资约束和技术创新扩散， 其中融资

约束用 ＳＡ 指数 （ＳＡ） 表示， 技术创新扩散指数用申

请专利的增长率 （ＰＡ） 表示。 参照鞠晓生等 （２０１３）［５０］

的研究， 选用 ＳＡ 指数测度高新技术企业的融资约束。
融资约束常用的测量方法有 ＫＺ 指数、 ＷＷ 指数等，
但上述指数测算方法大多依据企业的财务变量， 如企

业流动资金、 财务杠杆率等可能会相互影响。 为避免

内生性干扰， Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ （２０１０） ［５１］ 构建了 ＳＡ
指数作为融资约束的替代变量， 具体见公式：

ＳＡ＝ ０􀆰 ０４３×（ ｌｎｓｉｚｅ２）－（０􀆰 ０４×ａｇｅ）－（０􀆰 ７３７×ｌｎｓｉｚｅ）
（５）

式 （５） 中， ｓｉｚｅ 表示企业资产规模， ａｇｅ 表示

企业年龄。
国际先进技术主要有三条扩散路径： 进口、 输入

型外商直接投资 （ＦＤＩ） 和专利申请 （Ｅａｔｏｎ 和 Ｋｏｒｔｕｍ，
１９９６［５２］）。 参照李平和刘建 （２００６） ［５３］ 的研究， 用申

请专利的增长率 （ＰＡ） 来表示高新技术企业的技术

创新扩散程度。
４􀆰 控制变量。
参考吴超鹏和唐菂 （２０１６） ［５４］ 研究， 将企业规

模、 资产报酬率、 财务杠杆率、 现金流量水平和股权

集中度作为本文的控制变量， 同时还控制了年度和行

业虚拟变量。
在本文所构建的实证模型中， 变量的类型、 符号

名称和定义如表 ３ 所示。

３７

① 在科技金融数据收集过程中， 扬州、 泰州、 金华三地有关 “科技金融环境指数” 的基础数据官方未明确且完整地披露， 造成三地的科技金融

相关数据样本存在大量缺失， 予以剔除。
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表 ３ 变量说明

变量类型 变量符号 变量名称 变量定义

因变量 ＦＥ 企业融资效率 ＦＥ＝ＦＩ×［１－ＦＣ（１＋ＦＲ）］×１００％

自变量 ＴＦ 区域科技金融发展 熵值法测算

中介变量
ＳＡ 融资约束指数 ＳＡ＝ ０􀆰 ０４３×（ｌｎｓｉｚｅ２）－（０􀆰 ０４×ａｇｅ）－（０􀆰 ７３７×ｌｎｓｉｚｅ）

ＰＡ 技术创新扩散指数 申请专利的增长率

控制变量

Ｓｉｚｅ 企业规模 企业当年期末总资产的自然对数

ＲＯＡ 资产报酬率 （利润总额＋财务费用） ／ 资产总额

Ｌｅｖ 财务杠杆率 企业总负债 ／ 企业总资产

Ｃａｓｈ 现金流量水平 企业经营活动现金流量 ／ 总资产

Ｍａｎａｇｅ 股权集中度 企业前十大股东持股比例

（三） 数据说明和分析

选取 ２０１２—２０２０ 年作为研究数据窗口， 将长三

角城市群 ２６ 个城市的上市高新技术企业作为数据搜

集对象， 剔除 ＳＴ、 ＰＴ 公司以及数据缺失的样本， 最

终得到 ４０３ 家高新技术上市公司， 共计 ３ ５２４ 个观测

值。 企业融资效率、 融资约束的相关指标数据来自

ＣＳＭＡＲ 国泰安数据库， 科技金融发展、 技术创新扩

散的相关指标数据来源于各省份的 《统计年鉴》 和

《统计公报》。

描述性统计结果如表 ４ 所示。 从高新技术企业融

资效率指标来看， 整体水平较高， 均值达到了

７􀆰 ８９４ ９， ５０％以上的企业的融资效率超过 ６􀆰 ８６５ ３，
但各企业间差距较大； 区域科技金融发展水平是 ０ 到

１ 的标准化数值， 整体较低， 均值为 ０􀆰 ４３９ １。 从中

值来看， ５０％以上的地区科技金融发展水平只达到

０􀆰 ３７４ ４。 其他相关变量均在合理的浮动范围内， 能

够为面板数据的研究提供良好的样本分布。

表 ４ 变量描述性统计

变量名称 变量定义 观测值 平均值 标准差 中位数 最小值 最大值

ＦＥ 企业融资效率 ３ ５２４ ７􀆰 ８９４ ９ ６􀆰 ６７４ ６ ６􀆰 ８６５ ３ －３􀆰 ６９８ ６ ３０􀆰 ３５２ ３

ＴＦ 区域科技金融指数 ３ ５２４ ０􀆰 ４３９ １ ０􀆰 ２２１ ２ ０􀆰 ３７４ ４ ０􀆰 ０９０ ７ ０􀆰 ８７４ ８

ＳＡ 融资约束指数 ３ ５１９ ４􀆰 ０１６ ７ １􀆰 ５４２ ９ ３􀆰 ７７２ ９ １􀆰 ５７４ ３ １０􀆰 ７４５ ８

ＰＡ 技术扩散指数 ３ ５２４ １２􀆰 １８１ ２ ３３􀆰 ２５１ ６ ６􀆰 ９９９ ２ －４２􀆰 ８０８ ０ １３３􀆰 ０１６ ８

Ｓｉｚｅ 企业规模 ３ ５２４ ２２􀆰 ０３９ ５ １􀆰 ３０３ １ ２１􀆰 ８７２ ８ １９􀆰 ８５０ ４ ２７􀆰 ０６６ ５

ＲＯＡ 资产报酬率 ３ ５２４ ０􀆰 ０５９ ５ ０􀆰 ０４５ ７ ０􀆰 ０４９ ３ －０􀆰 ０６２ ５ ０􀆰 ２１９ １

Ｌｅｖ 财务杠杆率 ３ ５２４ ０􀆰 ３９７ ５ ０􀆰 １９４ ９ ０􀆰 ３７８ ７ ０􀆰 ０５５ ３ ０􀆰 ９２６ ８

Ｃａｓｈ 现金流量水平 ３ ５２４ ０􀆰 ０５１ ５ ０􀆰 ０６６ ６ ０􀆰 ０５１ ６ －０􀆰 １６５ ７ ０􀆰 ２２８ ８

Ｍａｎａｇｅ 股权集中度 ３ ５２４ ３５􀆰 ９２７ ６ １４􀆰 ２３７ ２ ３４􀆰 ８７０ ０ ８􀆰 ２６０ ０ ７３􀆰 ３００ ０

五、 实证结果与分析

（一） 全样本回归分析

表 ５ 为区域科技金融发展水平对高新技术企业融

资效率的回归结果。 列 （１） ～ 列 （３） 的结果显示，
科技金融经费指数 ＴＦ１ 和科技金融环境指数 ＴＦ２ 的回

归系数分别为 ０􀆰 ３６７ ５ 和 ０􀆰 ８７２ ５， 且均在 １％的水平

上呈显著正相关关系。 这说明长三角在开展科技金融

活动支持企业科技创新时， 具备较为完善的科研经费

分配体系和科研经费使用体系。 长三角致力于投入公

共金融资本， 利用政府公信力建立政策性金融机构，
鼓励、 支持、 引导民间商业金融的发展， 多渠道扩展

高新技术企业的融资来源。 除了财政资金主导的公共

科技金融， 还包括银行、 担保公司、 保险公司、 基

４７
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金、 创投等资本市场科技金融支持， 专为融资能力弱

的企业提供低成本的融资渠道， 缓解了资金约束， 提

高了高新技术企业的融资效率。 长三角区域科技金融

发展水平越高， 该地的科技活动从业人员就越多， 利

用科技金融资源从事科技创新活动的活跃度就越高，
通过实现人才开发效益最大化， 提高高新技术企业通

过科技人才有效管理、 使用融资资源的可能性。 同时，
长三角三省一市研发机构主要集中于高技术领域， 可

以将科技含量较高的原材料和设备引入， 增强研发能

力及自主创新增长能力， 进而提高企业产出效率。
科技金融产出指数 ＴＦ３ 的回归系数为－０􀆰 ２１１ ５，

没有通过显著性检验， 表明长三角地区科技金融产出

不能够显著提升高科技企业的融资效率。 列 （４） 在

控制了所有控制变量的情况下， 科技金融发展指数

（ＴＦ） 的回归系数为 ０􀆰 ９８３ ７， 且通过 １％的显著性水

平检验， 说明假设 １ 存在的合理性。 总体来看， 长三

角地区科技金融发展的不断推进， 所带来的成效明

显， 能够有效地促进高新技术企业融资效率的提升。

表 ５ 全样本回归结果

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

ＴＦ
０􀆰 ９８３ ７∗∗∗

（３􀆰 ０２７ ０）

ＴＦ１
０􀆰 ３６７ ５∗∗∗

（３􀆰 ９２３ ０）

ＴＦ２
０􀆰 ８７２ ５∗∗

（２􀆰 ４６０ ２）

ＴＦ３
－０􀆰 ２１１ ５

（－１􀆰 ７９４ ７）

Ｓｉｚｅ
２􀆰 ５２４ ２∗∗∗

（１５􀆰 ７６４ ３）
２􀆰 ５８３ ０∗∗∗

（１５􀆰 ７５５ ７）
２􀆰 ７３９ ６∗∗∗

（１８􀆰 ２４８ ８）
２􀆰 ４８９ ４∗∗∗

（１４􀆰 ４５５ ７）

ＲＯＡ
１２５􀆰 ６０７ ６∗∗∗

（５６􀆰 ２０９ ２）
１２５􀆰 ３０２ ６∗∗∗

（５６􀆰 ０４２ ４）
１２４􀆰 ７１６ ８∗∗∗

（５５􀆰 ７８８ ２）
１２５􀆰 ７５８ ７∗∗∗

（５５􀆰 ９８４ ２）

Ｌｅｖ
５􀆰 ８１９ ５∗∗∗

（７􀆰 ８７２ ３）
５􀆰 ８０７ ６∗∗∗

（７􀆰 ８４４ ４）
５􀆰 ７４３ ７∗∗∗

（７􀆰 ７５９ ０）
５􀆰 ８４８ ９∗∗∗

（７􀆰 ８９９ ７）

Ｃａｓｈ
２􀆰 ００４ ９∗

（１􀆰 ７８７ ０）
２􀆰 １１５ ８∗

（１􀆰 ８８３ ４）
２􀆰 ２７２ ０∗∗

（２􀆰 ０２６ ３）
２􀆰 ０７５ ０∗∗

（１􀆰 ８４７ ９）

Ｍａｎａｇｅ
０􀆰 ００３ ２∗∗

（０􀆰 ２６０ ０）
０􀆰 ００６ １

（０􀆰 ４９０ ２）
０􀆰 ００３ ２∗

（０􀆰 ２５５ ４）
０􀆰 ００５ ２∗

（０􀆰 ４２３ ９）

＿ｃｏｎｓ
－６２􀆰 ９９８ ２∗∗∗

（－１５􀆰 ７４８ ６）
－６４􀆰 ３５６ ６∗∗∗

（－１６􀆰 ０８０ ４）
－６５􀆰 ９３７ ９∗∗∗

（－１６􀆰 ８３０ ５）
－６１􀆰 ２８０ ０∗∗∗

（－１４􀆰 ３４７ ４）

Ｃｏｄｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

续前表

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ５２４ ３ ５２４ ３ ５２４ ３ ５２４

Ｒ２ ０􀆰 ７１１ ６ ０􀆰 ７１０ ９ ０􀆰 ７１０ ６ ０􀆰 ７１１ １

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

值表示对应系数 ｔ 统计量的 ｐ 值， 下同。

（二） 稳健性检验

为进一步检验上述结论的稳健性和可靠性， 进行

了以下稳健性检验。
１􀆰 替换企业融资效率测度方法。
较低的融资成本是企业在融通资本中选择融资工

具的重要依据， 但只有企业投资收益足以补偿融资成

本， 企业的融资效率才可能是有效的。 参考张海君

（２０１７） ［５５］的研究， 采用 “投资回报率与资本成本率

的比值” 的度量方法计算高新技术企业融资效率，
通过横向比较企业融资成本和投资收益的情况来判断

企业融资效率的相对高低。 其中， 投资报酬率的衡量

指标选择总资产收益率 （ＲＯＡ）， 资本成本率的衡量

指标选择加权平均资本成本率 （ＷＡＣＣ）， 对模型

（１） 重新回归。 回归结果见表 ８， 稳健性检验结果与

前文回归结果基本保持一致。

表 ８ 替换 ＦＥ 测量方法的稳健性检验

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

ＴＦ
０􀆰 ７４５ ２∗∗∗

（１１􀆰 ０８５ ０）

ＴＦ１
０􀆰 ２２７ ４∗∗∗

（１１􀆰 ７２５ ４）

ＴＦ２
０􀆰 ７１９ １∗∗∗

（９􀆰 ７９７ ０）

ＴＦ３
－０􀆰 １１０ １∗∗∗

（－４􀆰 ４９４ ５）

Ｓｉｚｅ
０􀆰 ７３０ ３∗∗∗

（２１􀆰 ６９２ ７）
０􀆰 ７３４ ８∗∗∗

（２１􀆰 ２６６ ２）
０􀆰 ８６８ ０∗∗∗

（２７􀆰 １２４ ０）
０􀆰 ６７２ ６∗∗∗

（１８􀆰 ５５９ １）

ＲＯＡ
２２􀆰 １６２ ５∗∗∗

（４７􀆰 ６６５ ３）
２２􀆰 ０１４ １∗∗∗

（４７􀆰 １２８ ４）
２１􀆰 ５８６ ０∗∗∗

（４５􀆰 ７３５ ７）
２２􀆰 ３５４ ０∗∗∗

（４７􀆰 ７７２ ２）

Ｌｅｖ
－０􀆰 ５１３ ４∗∗∗

（－３􀆰 ２９０ ７）
－０􀆰 ５１０ ９∗∗∗

（－３􀆰 ２５５ ２）
－０􀆰 ５６０ ０∗∗∗

（－３􀆰 ５３１ ５）
－０􀆰 ４８７ ２∗∗∗

（－３􀆰 １１４ ８）

Ｃａｓｈ
０􀆰 ６１１ ７∗∗∗

（２􀆰 ６１０ ３）
０􀆰 ６３６ １∗∗∗

（２􀆰 ６９８ ０）
０􀆰 ７８３ ５∗∗∗

（３􀆰 ２９５ ２）
０􀆰 ６２１ ４∗∗∗

（２􀆰 ６４５ ９）

５７
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续前表

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

Ｍａｎａｇｅ
－０􀆰 ００８ ３∗∗∗

（－３􀆰 ２５０ １）
－０􀆰 ００５ ６∗∗

（－２􀆰 １７０ ３）
－０􀆰 ００８ ４∗∗∗

（－３􀆰 ２３８ ７）
－０􀆰 ００６ ６∗∗

（－２􀆰 ５６１ ２）

＿ｃｏｎｓ
－１７􀆰 ４６９ ８∗∗∗

（－２０􀆰 ９４４ １）
－１７􀆰 ８９４ ２∗∗∗

（－２１􀆰 ３６４ ４）
－１９􀆰 ４３６ ２∗∗∗

（－２３􀆰 ４８０ ０）
－１５􀆰 ６５８ ８∗∗∗

（－１７􀆰 ５４４ ２）

Ｃｏｄｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ５２４ ３ ５２４ ３ ５２４ ３ ５２４

Ｒ２ ０􀆰 ７８３ ３ ０􀆰 ７８０ ７ ０􀆰 ７７５ ９ ０􀆰 ７２５ ６

２􀆰 引入滞后项。
考虑到高新技术企业经营运作存在一定的周期，

企业融资效率的变化会比科技金融发展滞后一定时

间。 具体地， 进行稳健性检验时， 在式 （１） 的基础

上， 核心解释变量科技金融发展 （ＴＦ） 不再使用当

期值， 而是使用滞后一期值 （ＴＦ ｉｔ－１）， 对式 （１） 进

行回归分析。 回归结果表 ９ 显示， 在使用了科技金融

发展的滞后值后， 科技金融发展仍然显著地对高新技

术企业融资效率产生影响， 这与基准回归结果基本一

致， 说明本文的结果是稳健的。

表 ９ 基于自变量滞后的稳健性检验

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

ＴＦｉｔ－１
２􀆰 ９０６ ０∗∗∗

（６􀆰 ２００ ９）

ＴＦ１ｉｔ－１
０􀆰 ２６７ ５∗∗

（２􀆰 ０３１ ８）

ＴＦ２ｉｔ－１
３􀆰 ５５８ ８∗∗∗

（６􀆰 ０１８ ６）

ＴＦ３ｉｔ－１
０􀆰 ０９３ ５

（０􀆰 ５９４ ８）

Ｓｉｚｅ
５􀆰 １６９ ８∗∗∗

（２５􀆰 ２４１ ３）
４􀆰 ５９０ ９∗∗∗

（２０􀆰 ２９３ ０）
５􀆰 １５７ ４∗∗∗

（２４􀆰 ４７６ ４）
４􀆰 ５５２ ８∗∗∗

（２０􀆰 ００４ ９）

ＲＯＡ
１１９􀆰 ０８４ ０∗∗∗

（４１􀆰 ２８５ ５）
１１９􀆰 ７８５ １∗∗∗

（４１􀆰 ７４７ ２）
１１８􀆰 ８９１ ２∗∗∗

（４１􀆰 ２１１ ７）
１２０􀆰 １２７ ４∗∗∗

（４１􀆰 ８３８ ９）

Ｌｅｖ
１􀆰 ５２０ ０

（１􀆰 ５１８ ６）
１􀆰 ８０３ ２∗

（１􀆰 ８１０ ４）
１􀆰 ５２０ ２

（１􀆰 ５１７ ７）
１􀆰 ７９１ ４∗

（１􀆰 ７９９ ５）

Ｃａｓｈ
－０􀆰 ２８９ ６

（－０􀆰 ２１５ ９）
－０􀆰 ７０６ ２

（－０􀆰 ５２９ １）
－０􀆰 １６４ ２

（－０􀆰 １２２ ５）
－０􀆰 ９１１ ４

（－０􀆰 ６８１ ９）

Ｍａｎａｇｅ
－０􀆰 ０４８ ５∗∗∗

（－２􀆰 ９００ ４）
－０􀆰 ０３７ ４∗∗

（－２􀆰 ２３８ ２）
－０􀆰 ０４７ ２∗∗∗

（－２􀆰 ８１９ ５）
－０􀆰 ０４２ ５∗∗

（－２􀆰 ５５５ ９）

＿ｃｏｎｓ
－１１９􀆰 ４２８ ８∗∗∗

（－２２􀆰 ６９５ ２）
－１１１􀆰 ３１９ １∗∗∗

（－２０􀆰 ６４１ ０）
－１１８􀆰 ９２４ ７∗∗∗

（－２２􀆰 ４６８ ７）
－１０５􀆰 ９８３ １∗∗∗

（－１８􀆰 ７６３ ８）

续前表

变量
ＦＥ

（１） （２） （３） （４）

Ｃｏｄｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ １３０ ３ １３０ ３ １３０ ３ １３０

Ｒ２ ０􀆰 ７６３ ６ ０􀆰 ７６６ ５ ０􀆰 ７６３ ３ ０􀆰 ７６６ ７

１􀆰 更换模型。
考虑到被解释变量的滞后影响， 即高新技术企业

融资效果的滞后期数也会对当前的融资效果产生影

响。 故分别采用差分 ＧＭＭ 动态面板模型和系统

ＧＭＭ 动态面板模型对假设 １ 进行检验。 本文选择被

解释变量高新技术企业融资效率的滞后一阶作为解释

变量， 分别使用 ＤＩＦ⁃ＧＭＭ 和 ＳＹＳ⁃ＧＭＭ 进行再回归，
回归结果如表 １０ 所示。 列 （１） ＤＩＦ⁃ＧＭＭ 中 Ｐ⁃ＡＲ
（２） ＝ ０􀆰 ２４３ ８＞０􀆰 １， Ｐ⁃Ｓａｒｇａｎ ＝ ０􀆰 ４０１ ０＞０􀆰 １， 表明

模型中工具变量是有效的。 同理， 列 （２） ＳＹＳ⁃ＧＭＭ
中 Ｐ⁃ＡＲ （２） ＝ ０􀆰 ４８８ ５ ＞ ０􀆰 １， Ｐ⁃Ｓａｒｇａｎ ＝ ０􀆰 ７５３ ３ ＞
０􀆰 １， 表明检验结果均接受原假设， 评估模型稳健性

较好。

表 １０ ＧＭＭ 模型回归结果

变量
（１） （２）

ＤＩＦ⁃ＧＭＭ ＳＹＳ⁃ＧＭＭ

Ｌ􀆰 ＦＥ
０􀆰 ０５０ ６∗∗

（１􀆰 ８６７ ０）
０􀆰 ０５８ ０∗

（１􀆰 ７８２ ８）

ＴＦ
２􀆰 １１７ ９∗∗∗

（２􀆰 ７７０ １）
０􀆰 ５４１ ０∗

（０􀆰 ７５３ ４）

Ｓｉｚｅ
５􀆰 ５９９ ４∗∗∗

（７􀆰 ３１８ ２）
１２􀆰 ９０１ ５∗∗∗

（４􀆰 ０２１ ７）

ＲＯＡ
１４０􀆰 ３８３ ８∗∗∗

（１７􀆰 ６１２ ２）
１２２􀆰 ８８１ ８∗∗∗

（１４􀆰 ８７３ ３）

Ｌｅｖ
－３􀆰 ４２７ ２∗

（－１􀆰 ４０７ ８）
０􀆰 ０４６ ８∗

（０􀆰 ０２１ ９）

Ｃａｓｈ
２􀆰 ２６５ ５∗

（１􀆰 ０２４ ０）
－１􀆰 ５９５ ６

（－０􀆰 ８１６ ５）

Ｍａｎａｇｅ
－０􀆰 ０１７ ４∗∗

（－０􀆰 ５２７ ５）
－０􀆰 ０５９ ５∗∗

（－２􀆰 １３４ ２）

＿ｃｏｎｓ
－１２０􀆰 ９６５ １∗∗∗

（－７􀆰 ２６３ ６）
－２４０􀆰 ８５５ １∗∗∗

（－４􀆰 ０９７ ５）

ＡＲ（１） ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０

ＡＲ（２） ０􀆰 ２４３ ８ ０􀆰 ４８８ ５

Ｓａｒｇａｎ ｔｅｓｔ ０􀆰 ４０１ ０ ０􀆰 ７５３ ３

６７
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（三） 中介变量影响分析

表 ６ 列示的是两个中介变量———融资约束和技术

创新扩散， 对科技金融发展影响高新技术企业融资效

率的中介效应结果。
１􀆰 融资约束中介作用分析。
表 ６ 列 （２） 的结果显示， 科技金融发展指数 ＴＦ

的回归系数在 １％的显著水平上为－０􀆰 １８４５， 说明科

技金融发展水平提升有利于缓解高新技术企业的融资

约束。 列 （３） 的结果显示， 融资约束 ＳＡ 的回归系

数为－４􀆰 １６１ ９， 且在 １％的显著性水平上显著， 但是

ＴＦ 的回归系数为 ０􀆰 １９９ ６， 没有通过显著性检验， 说

明高新技术企业融资约束承担了科技金融发展对高新

技术企业融资效率影响的完全中介作用， 验证了假设

２ 存在的合理性。 结果说明长三角科技金融发展环境

较为优越， 能够很好地降低高新技术企业的融资障

碍， 使企业获得更多的银行贷款和商业信贷来缓解融

资约束。 当企业能够以合适的融资渠道筹集资金， 投

入到具有发展前景的项目， 项目因多元金融资本的加

入， 分散创新风险， 为企业带来高额回报， 提高项目

投资的实际效率， 进而提高融资效率。

２􀆰 技术创新扩散中介作用分析。
表 ６ 列 （５） 的结果显示， 科技金融发展指数 ＴＦ

的回归系数在 １％的显著水平上为 ４０􀆰 ９７４ ４， 说明科

技金融发展水平提升有利于促进高新技术企业的技术

创新扩散活动。 列 （６） 的结果显示， 技术创新扩散

ＰＡ 的回归系数在 １％的显著水平上为 ０􀆰 ００９ １， 同时

ＴＦ 的系数也显著， 在 １％的显著水平上为 １􀆰 ３５５ ９，
说明高新技术企业的技术创新扩散承担了科技金融发

展对高新技术企业融资效率影响的部分中介作用， 假

设 ３ 得到验证。 实证结果说明长三角科技金融发展能

够确保企业进行 Ｒ＆Ｄ 投资的可得性和持续性， 有效带

动企业与行业间产生技术创新扩散效应。 从财政对科

学技术的支出来看， ２０２０ 年长三角地区科学技术预算

支出从高到低分别为江苏、 浙江、 上海和安徽， 三省

一市共支出 １ ７９５􀆰 ４ 亿元。 这些资金投入可以使得技术

创新处于被动地位的企业拥有较为充裕的金融资源和

科技资源， 选择主动开拓新的技术市场， 收获技术创

新扩散的红利， 获得新知识、 新产品和新技术来改造

旧知识、 旧产品和旧技术， 降低产品或工艺成本， 提

高产品或工艺收益， 从而提高整体的融资效率。

表 ６ 中介作用检验结果

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＦＥ ＳＡ ＦＥ ＦＥ ＰＡ ＦＥ

ＴＦ
０􀆰 ９８３ ７∗∗∗

（３􀆰 ０２７ ０）
－０􀆰 １８４ ５∗∗∗

（－３５􀆰 ２１６ ８）
０􀆰 １９９ ６

（０􀆰 ５２９ ４）
０􀆰 ９８３ ７∗∗∗

（３􀆰 ０２７ ０）
４０􀆰 ９７４ ４∗∗∗

（１３􀆰 ０４４ ９）
１􀆰 ３５５ ９∗∗∗

（４􀆰 ０９３ １）

ＳＡ
－４􀆰 １６１ ９∗∗∗

（－４􀆰 ０３３ ４）

ＰＡ
０􀆰 ００９ １∗∗∗

（５􀆰 ３０８ ０）

Ｓｉｚｅ
２􀆰 ４８９ ４∗∗∗

（１４􀆰 ４５５ ７）
１􀆰 ０９６ ２∗∗∗

（３９１􀆰 ５９８ ２）
７􀆰 ０７３ ９∗∗∗

（６􀆰 １８１ ３）
２􀆰 ４８９ ４∗∗∗

（１４􀆰 ４５５ ７）
－２􀆰 ８４７ ６∗

（－１􀆰 ７１０ ８）
２􀆰 ４６３ ５∗∗∗

（１４􀆰 ３５３ １）

ＲＯＡ
１２５􀆰 ７５８ ７∗∗∗

（５５􀆰 ９８４ ２）
０􀆰 ０８３ ７∗∗

（２􀆰 ３１７ ２）
１２６􀆰 １４３ ８∗∗∗

（５６􀆰 １８９ ５）
１２５􀆰 ７５８ ７∗∗∗

（５５􀆰 ９８４ ２）
－２４􀆰 １２２ ４
（－１􀆰 １１１ ０）

１２５􀆰 ５３９ ５∗∗∗

（５６􀆰 ０８６ ０）

Ｌｅｖ
５􀆰 ８４８ ９∗∗∗

（７􀆰 ８９９ ７）
０􀆰 ０１１ ４

（０􀆰 ９５７ ０）
５􀆰 ９３７ ９∗∗∗

（８􀆰 ０１３ ８）
５􀆰 ８４８ ９∗∗∗

（７􀆰 ８９９ ７）
－１􀆰 ３６０ １

（－０􀆰 １９０ １）
５􀆰 ８３６ ５∗∗∗

（７􀆰 ９１２ ４）

Ｃａｓｈ
２􀆰 ０７５ ０∗∗

（１􀆰 ８４７ ９）
０􀆰 ０００ ５

（０􀆰 ０２７ ３）
２􀆰 ０６８ ３∗

（１􀆰 ８４４ ７）
２􀆰 ０７５ ０∗∗

（１􀆰 ８４７ ９）
－３３􀆰 ８２９ ６∗∗∗

（－３􀆰 １１７ １）
１􀆰 ７６７ ６

（１􀆰 ５７８ ０）

Ｍａｎａｇｅ
０􀆰 ００５ ２

（０􀆰 ４２３ ９）
０􀆰 ００２ ２∗∗∗

（１０􀆰 ９５３ ８）
０􀆰 ０１４ ７

（１􀆰 １７３ ７）
０􀆰 ００５ ２

（０􀆰 ４２３ ９）
－０􀆰 ０８１ ８

（－０􀆰 ６８４ １）
０􀆰 ００４ ５

（０􀆰 ３６５ ２）

＿ｃｏｎｓ
－６１􀆰 ２８０ ０∗∗∗

（－１４􀆰 ３４７ ４）
－２０􀆰 ３０１ ６∗∗∗

（－２９２􀆰 ５７９ ３）
－１４􀆰 ８９１ １∗∗∗

（－２􀆰 ８４４ ７）
－６１􀆰 ２８０ ０∗∗∗

（－１４􀆰 ３４７４）
７６􀆰 ６５０ ３∗

（１􀆰 ８５６ ７）
－６０􀆰 ５８３ ６∗∗∗

（－１４􀆰 ２３０ ６）

Ｃｏｄｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

７７
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４） （５） （６）

ＦＥ ＳＡ ＦＥ ＦＥ ＰＡ ＦＥ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ ３ ５２４ ３ ５１９ ３ ５１９ ３ ５２４ ３ ５２４ ３ ５２４

Ｒ２ ０􀆰 ７１１ １ ０􀆰 ９９８ ６ ０􀆰 ７１２ ３ ０􀆰 ７１１ １ ０􀆰 １２８ ０ ０􀆰 ７１３ ３

（四） 异质性检验

１􀆰 企业层面的异质性分析。
根据所有权性质不同将长三角高新技术企业划分

为国有企业和民营企业。 表 ７ 列 （１） 显示科技金融

发展指数 ＴＦ 的回归系数为 ２􀆰 １１２ ５， 通过 １０％的显

著性检验； 列 （２） 结果显示科技金融发展指数 ＴＦ
的回归系数在 １％的显著水平上为 ４􀆰 １７６ １。 这说明相

较国有企业更多承担社会功能， 民营企业承担的是产

业功能， 长三角城市群科技金融发展能够很好地解决

民营高新技术企业的困境， 增强融资能力， 释放融资

活力， 提高融资效率。
２􀆰 区域外部环境的异质性分析。
考虑到各城市经济发展长期不平衡， 科技金融发

展可能会对处于不同经济规模城市的高新技术企业产

生异质性影响。 参考由第一财经公布的 《中国城市

新分级名单》， 将样本划分为大城市高新技术企业和

中小城市高新技术企业两个子样本。 表 ７ 列 （３） 显

示科技金融发展指数 ＴＦ 的回归系数为 ３􀆰 ７０７ ９， 通

过 １％的显著性检验； 列 （４） 结果显示， 科技金融

发展指数 ＴＦ 的回归系数为 ３􀆰 ４２２ ９， 通过 １％的显著

性检验。 这说明相较于中小城市而言， 经济发展水平

较高的大城市， 其市场环境、 法治环境、 政策环境以

及融资环境等各方面水平都比较高， 为高新技术企业

发展提供了良好的宏观环境， 较强地促进了科技金融

对企业融资效率的正向影响。

表 ７ 异质性特征分析

变量
（１） （２） （３） （４）

国企 民营 大城市 中小城市

ＴＦ
２􀆰 １１２ ５∗

（１􀆰 ６８３ ９）
４􀆰 １７６ １∗∗∗

（９􀆰 ７０３ ４）
３􀆰 ７０７ ９∗∗∗

（１３􀆰 ３５４ ６）
３􀆰 ４２２ ９∗∗∗

（３􀆰 ８５３ ４）

Ｓｉｚｅ
－０􀆰 ２１０ ４

（－０􀆰 ４７２ ４）
－０􀆰 ３７７ ５∗∗∗

（－２􀆰 ９２６ ０）
０􀆰 ２４４ ９∗∗∗

（４􀆰 １１３ １）
０􀆰 ０１１ ４

（０􀆰 ０４９ ３）

ＲＯＡ
１４８􀆰 ０５５ ２∗∗∗

（１５􀆰 ８４４ １）
１２７􀆰 ６７５ ２∗∗∗

（５３􀆰 １３６ ８）
１２８􀆰 ０８７ １∗∗∗

（７７􀆰 ４７８ ９）
１３６􀆰 ５１２ ７∗∗∗

（２９􀆰 ６２１ ２）

续前表

变量
（１） （２） （３） （４）

国企 民营 大城市 中小城市

Ｌｅｖ
１３􀆰 ４０７ ８∗∗∗

（５􀆰 ７３５ ６）
１２􀆰 ３８９ ８∗∗∗

（１６􀆰 ６６３ ５）
１１􀆰 ２９９ ６∗∗∗

（２６􀆰 ２１９ ６）
１３􀆰 ３０１ ７∗∗∗

（８􀆰 ４４０ ０）

Ｃａｓｈ
－１􀆰 ００７ ０

（－０􀆰 ２０３ １）
－５􀆰 ０８７ ０∗∗∗

（－２􀆰 ７８３ ０）
－０􀆰 １１１ ３

（－０􀆰 １０８ ６）
－０􀆰 ６４６ ５

（－０􀆰 １８７ ４）

Ｍａｎａｇｅ
０􀆰 ００４ ３

（０􀆰 １７７ ７）
０􀆰 ０２５ ５∗∗∗

（３􀆰 ３０３ ８）
０􀆰 ０１４ ３∗∗∗

（３􀆰 ２２０ ８）
０􀆰 ０２３ ６

（１􀆰 ４１７ ４）

＿ｃｏｎｓ
－２􀆰 ８１５ ７

（－０􀆰 ２８３ ３）
１􀆰 ７６１ ４

（０􀆰 ４７５ ９）
－１１􀆰 ４４２ ４∗∗∗

（－８􀆰 ４９２ ９）
－９􀆰 ０００ ７∗

（－１􀆰 ７８１ ６）

Ｃｏｄｅ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｉｎｄ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １３２ １ ４３５ ３ ２００ ３２４

Ｒ２ ０􀆰 ７４８ ３ ０􀆰 ７３１ ２ ０􀆰 ６４２ ０ ０􀆰 ８１７ ８

六、 结论与建议

选取 ２０１２—２０２０ 年长三角地区 ４０３ 家上市高新

技术企业年度数据， 实证分析长三角城市群科技金融

发展对高新技术企业融资效率的影响效应、 传导机制

及相关异质性特征。 研究表明： （１） 区域科技金融发

展能够显著提升高新技术企业的融资效率； （２） 一个

完善的科技金融发展环境可以为企业提供较低的融资

成本， 激发企业获取较高的融资收益， 通过缓解企业

融资约束、 扩大企业间或行业间的技术创新扩散效应

来提高企业的融资效率； （３） 相比国有企业而言，
民营企业对于科技金融服务的供给变化更加敏感；
（４） 相较于小城市， 经济发展水平较高的大城市，
能够有效优化城市的科技资源与金融资源的衔接， 提

供更加科学、 全面、 合理的科技金融服务， 促进当地

高新技术企业融资效率的提升。
上述研究结论对提高长三角高新技术企业融资效

８７
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率具有一定的启示和借鉴意义：
第一， 构建 “因地制宜” 的集成式科技金融体

系。 虽然长三角近年来一直致力于科技金融协同发展

的顶层设计， 但通过熵值法分析可以发现， 长三角各

城市科技金融发展水平并不均衡。 因此， 在促进三省

一市协同发展的同时， 需结合本地区高新技术企业的

发展特点及产业定位， 因地制宜地改善和调整科技金

融服务供给， 细化实施举措。 以提升区域协同创新能

力为目标， 持续发挥经济发达城市的科技金融辐射效

益， 着力提升经济欠发达城市的科技金融环境， 久久

为功， 推动长三角区域创新一体化。
第二， 提升高新技术企业融通资本的使用效率。

高新技术企业需及时关注财政补贴、 科技创新信贷、
风险投资基金等新型融资手段， 合理搭配融资结构，
以较低的融资成本去获取企业所需的项目资金， 缓解

融资约束困境。 同时， 掌握相应的资金管理与运作能

力， 利用好技术创新的溢出效应， 有效发挥长三角高

新技术产业高渗透能力、 强带动作用的特点， 对先进

技术进行创新学习， 促进产业间技术创新扩散的良性

循环。
第三， 继续加大对民营高新技术企业的科技金融

扶持力度。 相比于国有企业， 由于经济政策环境的不

稳定性， 使得民营企业在从事技术创新活动时承担的

风险更大。 科技金融应有效捕捉民营企业的科技创新

需求， 科技银行、 科技信贷和风险投资等科技金融工

具手段多管齐下， 将财力、 人力、 物力等科技金融资

源向民营企业倾斜。 同时， 鼓励国有企业积极响应地

方的科技金融政策， 完善国有企业的科技金融体系，
倒逼国有企业加强内部管理与科技创新的转型升级。
以 “科创＋产业” 为引领， 国有企业和民营企业深化

创新开放合作， 努力建成具有长效影响力的长三角科

技创新共同体。
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ＴＶＰ⁃ＶＡＲ
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一、 引言

近年来， 在新冠病毒感染疫情冲击、 国际地缘政

治风险扩散、 大国博弈加剧等诸多因素的影响下， 全

球经济增速放缓。 面对复杂严峻的外部环境， 中国经

济发展的不确定性和不稳定性大幅上升， 短期需求下

降的情形时有出现， 经济增长的下行压力明显增加。
众所周知， 在经济低迷或面临下行压力时 “信心比

黄金更重要”。 信心作为未来产出的领先指标， 是经

济的晴雨表， 因此长期地受到政策制定者、 市场参与

者和学术研究者的关注。 研究表明， 信心水平通过消

费、 投资等行为显著影响宏观经济运行 （Ｃａｒｒｏｌｌ 等，
１９９４［２］； Ｍａｔｓｕｓａｋａ 和 Ｓｂｏｒｄｏｎｅ， １９９５［３］； Ｌｕｄｖｉｇｓｏｎ，
２００４［４］； Ｔａｙｌｏｒ 和 ＭｃＮａｂｂ， ２００７［５］； Ｃｈｒｉｓｔｉａｎｓｅｎ 等，
２０１３［６］； Ｎｏｗｚｏｈｏｕｒ 和 Ｓｔｒａｃｃａ， ２０２０［７］ ）。 此外， 信

心还作为国家政策冲击的一个传导渠道发挥重要作

用。 Ｂａｃｈｍａｎｎ 和 Ｓｉｍｓ （２０１２） ［８］ 认为在经济下行期

信心是财政政策传导的重要构成。 在关于货币政策冲

击、 产出冲击等诸多研究中也有类似发现 （Ｌｉｅｎ 等，
２０２１［９］； Ｇｕｉｍａｒａｅｓ 等， ２０１６［１０］； Ｓｉｌｖｉａ 和 Ｉｑｂａｌ，
２０１１［１１］）。 Ｚｈａｎｇ 等 （２０１９） ［１２］ 将信心分为消费者信

心和企业家信心， 研究发现企业家信心在中国货币政

策的传导中起主导作用。 根据 《中国经济景气月报》
的数据显示， 企业家信心水平在 ２００７ 年第二季度达

到近年的最高值 １４６， 受 ２００８ 年全球金融危机影响，
该指标在当年第一季度迅速下滑并持续走低， ２００９
年第一季度探底至 １０５， 之后伴随着经济的恢复指标

值逐渐上涨。 新冠病毒感染疫情暴发初期企业家信心

同样遭受大幅冲击， 指标值从 ２０１９ 年第四季度的

１２２ 迅速滑落至 ２０２０ 年第一季度的 ８８。 ２０２１ 年中央

经济工作会议明确指出 “要提振市场主体信心”。
企业家信心最直接影响的是企业自身经营决策。

企业的固定资产是企业经营过程中使用的长期资产，
如土地、 机器、 建筑物等。 固定资产投资通常在企业

总投资中占较高比重， 固定资产投资水平的变化与企

业产出的变化高度相关。 关于固定资产投资的决策体

现了企业对未来长期经济形势以及自身经营情况的判

断。 固定资产投资对于企业自身和宏观经济发展都具

有十分重要的意义。 国家统计局的数据显示， ２０２３
年 １～３ 月份全国固定资产投资增长 ５􀆰 １％， 而 ２０２２
年 １～３ 月份全国固定资产投资增速为 ９􀆰 ３％。 可见，

２０２３ 年我国固定资产投资增速明显下降。 在此背景

下， 考察企业家信心对固定资产投资的影响显得非常

有必要， 这不仅为已有理论研究做出补充， 而且为当

前投资增长乏力期政府有效调控固定资产投资提供参

考和依据。
研究表明， 企业家信心对固定资产投资有显著的

促进效应 （韩国高和胡文明， ２０１６［１３］； 聂辉华等，
２０２０［１４］； Ｈａｙｗａｒｄ 等， ２０１０［１５］）。 现有研究主要使用

宏微观数据从实证层面论证二者的关系， 较少涉及理

论模型分析。 本文的不同在于， 一方面， 我们构建理

论模型推导论证了企业家信心对企业固定资产投资存

在正向影响； 另一方面， 本文的实证部分探究了该影

响的时变性特征和行业异质性特征， 为已有实证研究

作出补充。 首先， 本文建立了一个包含家庭部门和企

业部门的理论模型。 通过模型推导， 我们证明在不完

全信息的情况下， 企业家信心对企业均衡投资水平具

有正向影响。 接着， 我们将企业家信心、 固定投资增

长率等变量引入 ＰＶＡＲ 模型与 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型， 采用

２００６ 年至 ２０２１ 年中国 ２７ 个工业行业的月度数据进

行实证检验。 实证结果表明， 企业家信心显著促进固

定资产投资。 基准回归结果验证了理论模型推导的结

论。 在此基础上， 我们进一步分析该效应的时变差异

和行业异质性。 通过对比短期、 中期、 长期的时变参

数， 我们发现企业家信心冲击滞后一年的长期效应几

乎是短期效应的三倍。 企业家信心对固定资产投资增

长的促进具有明显的滞后性。 从传统制造业和高技术

制造业的实证结果来看， 企业家信心冲击会刺激传统

制造业的固定资产投资增长， 而高技术制造业行业固

定资产投资不受企业家信心影响。
本文接下来的内容安排如下： 第二部分为文献综

述； 第三部分对 Ａｎｇｅｌｅｔｏｓ 和 Ｌａｏ （２０１３） ［１］的理论模

型进行扩展， 证明企业家信心对固定资产投资存在促

进效应； 第四部分为实证研究设计， 包括 ＰＶＡＲ 模

型和 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型的设定以及变量和数据的说明；
第五部分为实证结果与讨论， 我们使用中国工业行业

数据进行实证分析； 第六部分为结论与政策建议。

二、 文献综述

与本文的研究内容密切相关的文献有两类。 第一

类文献是关于企业家信心、 企业决策与宏观经济。 现

有文献主要从两个角度展开： 第一个角度是研究企业

２８
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家信心本身对企业决策和宏观经济的影响。 从企业决

策来看， 余明桂等 （２００６） ［１６］ 使用 Ａ 股上市公司的

面板数据研究发现， 自信的管理者更倾向于采取激

进的债务融资策略。 苏冬蔚和曾海舰 （２０１１） ［１７］ 通

过构建面板数据条件二项 Ｌｏｇｉｔ 模型证明企业家对经

济前景越有信心， 债务融资的可能性就越大。 Ｍａｌ⁃
ｍｅｎｄｉｅｒ 等 （２０１１） ［１８］使用福布斯 ５００ 强企业的 ＣＥＯ
的公司决策数据得出结论： 过于自信的 ＣＥＯ 认为外

部资金使用成本过高， 会减少对于外部资金的使用。
Ａｎｇｅｌｅｔｏｓ 和 Ｌｉａｎ （２０２０） ［１９］ 构建新凯恩斯模型， 发

现企业家信心的波动可能具有 “乘数效应”， 在影响

企业家投融资决策的过程中放大经济的波动。 从宏观

经济总体来看， Ｔａｙｌｏｒ 和 Ｍｃｎａｂｂ （２００７） ［５］ 使用欧洲

四国的数据证明企业家信心的上升领先于宏观经济走

势， 可以用来预测经济周期。 陈彦斌和唐诗磊

（２００９） ［２０］将企业家信心分解为基本面信心和动物精

神， 研究认为企业家信心显著影响中国宏观经济波

动。 Ｄｒｅｓｓｌｅｒ 和 Ｋｅｒｓｔｉｎｇ （２０１４） ［２１］认为， 信心这种非

基本面的波动是不可忽视的， 并且在美国经济波动中

的比重越来越大。 Ｃｈａｕｖｅｔ 和 Ｇｕｏ （２００３） ［２２］ 使用多

重均衡宏观模型证明， 在 １９６９—１９７０ 年、 １９７３—
１９７５ 年以及 １９８１—１９８２ 年的三次经济衰退中， 企业

家的悲观情绪所起到的助推作用不可忽视。 Ｈａｒｒｉｓｏｎ
和 Ｗｅｄｅｒ （２００６） ［２３］也发现了相似结论， 认为人们的

悲观预期造就了 １９２９—１９３２ 年的大萧条与 １９３７—
１９３８ 年的缓慢经济恢复。

第二个角度是将企业家信心作为一个渠道或中介

变量， 探究它在其他因素影响宏观经济的过程中发挥

的传导作用。 陈红等 （２０１５） ［２４］关于货币政策传导的

信心渠道研究发现， 货币政策冲击显著影响经济主体

信心， 信心与产出正相关， 其中投资者信心渠道比消

费者信心渠道更有效。 刘晓君等 （２０１９） ［２５］认为货币

政策调整会影响企业家信心进而对内需产生影响最终

促进中国经济增长。 耿中元和朱植散 （２０１８） ［２６］基于

中国 ２００７—２０１６ 年 ４０ 个季度 Ａ 股上市公司样本的实

证研究表明： 企业家信心在货币政策传导过程中有不

可忽视的作用。 杨杨和杨兵 （２０２０） ［２７］ 对中国 １ ０９０
家上市公司年报进行文本挖掘发现积极的企业家信心

能促进税收优惠的正向作用。 李永友 （２０１２） ［２８］发现

企业家信心会放大我国财政政策的乘数效应， 充分利

用企业家信心， 就可以用同样的财政支出换取更大的

投资与产出增长。 Ｂａｃｈｍａｎｎ 和 Ｓｉｍｓ （２０１１） ［８］ 使用

世界大型企业联合会首席执行官信心调查 （Ｃｏｎｆｅｒｅｎｃｅ
Ｂｏａｒｄ􀆳ｓ ＣＥＯ Ｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ Ｓｕｒｖｅｙ） 的数据， 发现当经济

较为稳健时， 企业家响应财政政策的过程不受信心影

响， 而在萧条时期， 企业家信心对财政政策的传导非

常重要。 耿中元等 （２０２１） ［２９］发现企业家信心在经济

不确定性对企业投资抑制作用中发挥了部分中介效

应。 马理等 （２０２３） ［３０］使用结构向量自回归模型研究

认为， 企业家信心对贸易摩擦的负面影响存在放大

作用。
第二类文献讨论了企业家信心对投资行为的影

响。 韩国高和胡文明 （２０１６） ［１３］采用动态面板数据系

统 ＧＭＭ 方法研究发现企业家信心对固定资产投资具

有显著促进作用， 提高企业家信心将降低宏观经济不

确定性对固定资产投资的抑制作用。 聂辉华等

（２０２０） ［１４］使用文本挖掘方法从 Ａ 股上市公司的年报

中提取企业家情绪， 发现感知到政策不确定性、 信心

不足的企业会减少实业投资并增持金融资产。 张成思

等 （２０２１） ［３１］发现中国民营企业只在对宏观经济感知

乐观时响应积极的货币政策刺激， 增加投资， 而国有

企业响应不明显。 Ｈａｙｗａｒｄ 等 （２０１０） ［１５］ 认为企业家

信心和企业投资之间存在正相关关系， 并且良好的企

业家情感认知和企业财务韧性有助于提升企业家信心

与企业投资。 Ｋｈａｎ 和 Ｕｐａｄｈａｙａｙａ （２０２０） ［３２］ 使用了

美国企业家信心调查数据， 发现企业家信心对于未来

１～３ 个季度的投资有预测作用。
综上所述， 尽管以往的研究表明企业家信心对固

定资产投资有正向影响， 但是对该影响的具体机制及

其异质性特征等方面还有待挖掘。 现有研究大多使用

实证方法检验企业家信心与企业投资二者关系， 缺乏

理论模型的构建和分析。 诸多实证研究中较少涉及在

不同条件下信心对企业固定资产投资影响的差异分

析。 鉴于此， 本文尝试从以下三个方面对现有文献进

行补充： 第一， 我们将企业家信心引入一个包含家庭

部门和企业部门的一般均衡模型， 通过数理推导证明

企业家信心对企业均衡投资水平具有正向影响； 第

二， 本文构建时变参数向量自回归模型， 探究在不同

滞后条件和不同信心状态时点， 企业家信心对固定资

产投资影响的差异； 第三， 本文参照制造业分类标准

将样本分为传统制造业和高技术制造业， 考察该影响

效应的行业异质性。
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三、 理论模型

本部分扩展了 Ａｎｇｅｌｅｔｏ 和 Ｌａｏ （２０１３） ［１］ 的经典

模型。 与 Ａｎｇｅｌｅｔｏ 和 Ｌａｏ （２０１３） ［１］ 不同， 本文模型

将资本设定为一个内生化的变量， 将其通过家庭部门

的效用函数引入企业部门的生产函数， 并在生产函数

中加总为企业的固定资产投资。 我们在模型中设定企

业家信心水平， 把信心划分为确定的和未确定的两个

部分， 分完美信息和非完美信息两种情形讨论了企业

家信心对固定资产投资影响的差异。 模型均衡结果显

示， 企业家信心正向影响企业固定资产投资水平。
（一） 模型假设

假设整个经济由许多小岛组成， 所有的小岛连续

分布在 Ｉ＝［０， １］ 上， 记作 ｉ∈Ｉ。 每个小岛有一个代

表性家庭和一个代表性本地企业， 他们都是价格接受

者。 小岛间的生产效率、 可获取的信息和贸易机会各

不相同。 每个小岛专业生产某一种商品， 但是希望消

费的商品种类越多越好， 因此小岛之间存在贸易需

求。 每个小岛生产的商品要么被用于岛内消费， 要么

通过贸易出口供其他小岛消费。 时间是离散的， 记作

ｔ∈｛０， １， ２， …｝。 每一个时刻包含两个阶段， 代表

性家庭和企业在第一阶段进行固定资产投资与生产，
在第二阶段进行贸易与消费。 小岛之间的贸易是去中

心化的， 通过随机配对实现， 即每个小岛在第一阶段

进行投资和生产时不知道自己将在第二阶段与哪个小

岛进行贸易， 在第二阶段通过随机匹配的方式与另一

个小岛发生贸易。
（二） 企业部门

代表性企业在第一阶段雇用劳动力进行生产， 并

接受消费者提供的贷款用于企业固定资产投资。 在第

二阶段， 企业将生产出的商品供岛内消费和出口

贸易。
对于小岛 ｉ 的代表性企业， 其 ｔ 时期的生产函

数为：

ｙｉｔ ＝Ａｉｔ ∑
ｔ

ｓ ＝ ０
ｋｉｓ( )

θ
（ｎｉｔ） １－θ，θ∈（０，１） （１）

其中， ｙｉｔ表示 ｔ 时刻的企业产出； Ａｉｔ表示 ｔ 时刻小岛

的全要素生产率 （ＴＦＰ）； ｋｉｓ为当期消费者向企业提

供贷款的数量，∑
ｔ

ｓ ＝ ０
ｋｉｓ 则表示企业在 ｔ 时刻使用消费者

提供的贷款进行固定资产投资的总额； ｎｉｔ表示 ｔ 时刻

企业雇用的劳动力。 由于我们主要关注企业固定资产

投资， 为方便分析， 假设劳动投入 ｎｉｔ为常数 １。
代表性企业的利润函数表示为：

πｉｔ ＝ ｐｉｔｙｉｔ－ｗ ｉｔｎｉｔ－ｒｉｔｋｉｔ （２）

其中， πｉｔ表示 ｔ 时刻企业的利润， ｐｉｔ表示 ｔ 时刻企业

产品的本地价格 （小岛 ｉ 的价格水平）， ｗ ｉｔ表示企业

对每单位劳动支付的工资， ｒｉｔ表示企业使用每单位资

本支付的利率。 可见， 企业的营业收入扣除工资支出

与固定资产投资使用的利息支出， 剩余的部分就是企

业利润。
（三） 家庭部门

代表性家庭在第一阶段进行劳动生产赚取劳动报

酬， 并且将消费剩余的资金向企业提供贷款， 从而赚

取资产报酬。 在第二阶段， 家庭在自身预算约束下消

费本地商品和进口商品， 并由此参与贸易。
假设在 ｔ 时刻的第一个时期， 家庭将上一个时刻

剩余的资金借给企业进行固定资产投资， 企业承诺在

之后每个时期向家庭支付利息， 直到家庭要求企业偿

付本金为止。 家庭可以在第二个时期开始的任意时期

要求企业偿还本金。 由于家庭将资金借给企业进行投

资时， 可能存在损失本金的风险， 故借出资金存在一

个负效用。
因此， 小岛 ｉ 上代表性家庭的效用可以表示为：

Λｉ ＝ ∑
∞

ｔ ＝ ０
βｔ［Ｕ（ｃｉｔ，ｃ∗ｉｔ ）－Ｖ（ｋｉｔ）］ （３）

其中， β∈（０， １） 为折现系数， ｃｉｔ， ｃ∗ｉｔ ∈ℝ ＋分别代

表 ｔ 时刻家庭对于本地商品和进口商品的消费数量。
Ｕ（·） 是消费给家庭带来的正效用， Ｖ（·） 是出借

资金给家庭带来的负效用。 可见， 代表性家庭的效用

为各期消费带来的正效用与出借资金带来的负效用之

差的现值之和。 Ｕ（·） 和 Ｖ（·） 的具体形式为：

Ｕ（ｃ，ｃ∗）＝ ｃ
１－η

æ

è
ç

ö

ø
÷

１－η ｃ∗

η
æ

è
ç

ö

ø
÷

η

， Ｖ（ｋｉｔ）＝ ρｋｉｔ （４）

其中， ρ＞０ 为常数系数。
对于代表性家庭来说， 其预算约束是 ｔ 时刻的消

费不能超过收入。 这就意味着， 家庭在 ｔ 时刻消费本

地商品和进口商品的总额， 必须小于或等于家庭的收

入总额， 家庭收入包括劳动获得的工资报酬、 出借资

金获得的利息报酬和企业的利润。 因此， 家庭的预算

约束为：
４８
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ｐｉｔｃｉｔ＋ｐ∗
ｉｔ ｃ∗ｉｔ ≤ｗ ｉｔｎｉｔ＋ｒｉｔｋｉｔ＋πｉｔ （５）

其中， ｐｉｔ表示 ｔ 时刻小岛 ｉ 的本地商品价格， ｐ∗
ｉｔ 表示

ｔ 时刻小岛 ｉ 的进口商品价格。 式 （５） 左边代表家庭

的总消费， 右边代表家庭的总收入。
（四） 模型均衡

首先， 考虑 ｔ 时刻小岛 ｉ 的代表性家庭行为。 家

庭面临的问题是在预算约束式 （５） 下选择本地商品

消费 ｃｉｔ、 进口商品消费 ｃ∗ｉｔ 和资金出借 ｋｉｔ来最大化其

总效用式 （３）。 根据标准的最大化问题的求解方法，
我们使用家庭部门的效用函数式 （３） 和预算约束式

（５） 来构造拉格朗日函数：

Ｌ（ｃｉｔ，ｃ∗ｉｔ ，λ）＝ Λｉ＋λ ｉｔ（ｐｉｔｃｉｔ＋ｐ∗
ｉｔ ｃ∗ｉｔ －ｗ ｉｔｎｉｔ－ｒｉｔｋｉｔ－πｉｔ）

（６）

式 （６） 中的 λ ｉｔ是预算约束的拉格朗日乘子， 为

了将模型中的本地价格 ｐｉｔ标准化， 我们令 λ ｉｔ ＝ １。 那

么， 关于家庭消费的最优选择， 令
∂Ｌ
∂ｃ

＝ ０， ∂Ｌ
∂ｃ∗

＝

０， 则：

ｐｉｔ

ｐ∗
ｉｔ

＝
Ｕｃ

Ｕｃ∗
＝
（１－η）ｃ∗ｉｔ

ηｃｉｔ
（７）

由于贸易均衡满足 ｐ∗
ｉｔ ｃ∗ｉｔ ＝ ｐｉｔ（ｙｉｔ－ｃｉｔ）， 市场出清

满足 ｃｉｔ ＋ ｃ∗ｊｔ ＝ ｙｉｔ。 将式 （７） 代入这两个均衡条件，
我们得到代表性家庭的均衡消费和均衡本地商品

价格：

ｃｉｔ′ ＝（１－η）ｙｉｔ， ｃ∗ｉｔ′ ＝ηｙ ｊｔ， ｐｉｔ′ ＝ ｙ
－η
ｉｔ ｙη

ｊｔ （８）

关于代表性家庭和代表性企业在第一阶段对资金

供求的最优决策， 令
∂Ｌ
∂ｋ

＝ ０， ∂π
∂ｋ

＝ ０， 我们得到以下一

阶条件：

Ｖ′（ｋｉｔ）＝ ｒｉｔ， ｒｉｔ ＝Eｉｔ［ｐｉｔ］θ
ｙｉｔ

∑
ｔ

ｓ ＝ ０
ｋｉｓ

（９）

其中， Eｉｔ［·］ 表示在第一阶段关于借贷资本价格的

理性条件期望。 然后， 将上述代表性家庭的均衡条件

式 （９） 代入代表性企业生产函数式 （１）， 可以得到

小岛 ｉ 的均衡产出与均衡价格预期， 即命题 １。
命题 １： 在均衡条件下， 生产和贸易满足：

ｙ′ｉｔ ＝（θθρ－θＡｉｔ）
１

１－θ ∫
Ｉ ／ ｛ ｉ｝

ｐｉｔ（ｊ）Ｐ ｉｔ（ｊ）ｄｊ( )
θ

１－θ （１０）

ｐｉｔ（ｊ）′＝ ｙ
－η
ｉｔ ｙη

ｊｔ （１１）

其中， Ｐ ｉｔ（ ｊ） 是 ｉ 岛连接到 ｊ 岛的概率， ｐ ｉｔ（ ｊ） 代表

ｉ 岛连接到 ｊ 岛时的本地商品价格。 将式 （１１） 代

入式 （１０） 我们最终可以得到小岛 ｉ 的均衡产出表

达式：

ｌｏｇｙｉｔ ＝（１－α）ｆｉ＋
α
η
ｌｏｇ（Eｉｔ［ｙη

ｊｔ］）

其中， ｆｉ ＝
１

１－θ
ｌｏｇ （θθρ－θＡｉｔ） 表示 ｉ 岛的基本面， α≡

η
η＋（１－θ） ／ θ

∈（０， １） 是由家庭部门偏好相关的系数

η 和企业部门生产相关的系数 θ 共同决定的。 由此可

见， 小岛 ｉ 的最优均衡产出由两个部分决定， 分别是

小岛 ｉ 自身的基本面和小岛 ｉ 对于与之进行贸易的小

岛 ｊ 的预期产出。
通过对式 （１０） 定义一个压缩映射， 我们不难

得到定理 １①。
定理 １： 经济系统的均衡存在且唯一。
（五） 完美与不完美信息

最后， 我们将问题聚焦到不同信息情形下小岛间

的贸易， 即小岛 ｉ 对于与之进行贸易的小岛 ｊ 的产出

如何预期的问题。
对于任意时刻 ｔ， 小岛 ｉ 通过随机匹配与另一个

小岛 ｊ 进行贸易。 这样的匹配是独立同分布的， 且符

合均匀分布， 这意味着每一个岛和其他任何一个岛匹

配进行贸易的概率相同。 在时刻 ｔ 的第一阶段， 小岛

ｉ 不知道与其配对的小岛 ｊ 的贸易条件， 因此， 小岛 ｉ
的企业和家庭需要根据所获得的信息， 作出生产决策

和借贷决策。
令 ｘｉｔ代表小岛 ｉ 的企业家对可能匹配的小岛的全

要素生产率的预测， Ｘ ｔ 代表这些预测的平均值。 同

时， 定义 Ｙｔ 为经济中所有小岛产出对数的平均值，
定义 Ｋ ｔ 为所有小岛固定资产投资的平均值。 当小岛 ｉ
的企业家预测其他小岛生产率较高时， 他认为该岛屿

产出较高， 进口需求较为旺盛， 意味着企业家对经济

前景较为乐观， 倾向于增加固定资产投资。 因此， ｘｉｔ

可以视为 ｉ 小岛的企业家信心， Ｘ ｔ 则代表了这个经济

５８
① 受篇幅所限， 定理 １ 的证明未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。
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系统整体的乐观或悲观情绪。
１􀆰 完美信息的情形。
完美信息的情形意味着小岛 ｉ 对于其他小岛的生

产率水平完全知晓。 在完美信息的情况下， 经济系统

中不存在不确定性， 贸易的双方对彼此的产出完全知

晓。 这时小岛 ｉ 只需要依据自己和小岛 ｊ 的基本面作

出生产决策。 因此， 我们提出命题 ２①。
命题 ２： 在完美信息的情形下， 总体产出水平 Ｙｔ，

固定资产投入水平 Ｋ ｔ， 只受基本面的影响， 不受噪

音任何干扰。
２􀆰 不完美信息的情形。
不完美信息情形意味着小岛 ｉ 对于其他小岛的生

产率水平不完全知晓， 只知晓部分相关信息。 小岛 ｉ
的企业家在所得信息的基础上对与之进行贸易的小岛

ｊ 的生产率做出预测， 也就是 ｘｉｔ。 根据上文的分析，
ｘｉｔ就是小岛 ｉ 的企业家信心， 它可以表示为两个部分

之和， 即 ｘｉｔ ＝ ｌｏｇＡ ｊｔ＋ｕｉｔ。 其中， ｌｏｇＡ ｊｔ ～Ｎ（０， σ２
Ａ）， 它

是企业家确定的信息， 是企业家信心中符合事实的、
理性的成分； ｕｉｔ ～Ｎ（０， σ２

ｕ）， 它是企业家对小岛 ｊ 的
生产率的信息未确定的部分， 是一个外生扰动项， 是

企业家信心中与事实不符的、 非理性成分。
将企业家信心 ｘｉｔ代入均衡产出表达式， 使用待

定系数法计算， 我们得到命题 ３②。
命题 ３： 在不完美信息的情形下， 经济系统均衡

时， 存在参数 ϕ１， ϕａ， ψ１， ψａ ∈ℝ ＋ 和 ϕ０， ψ０ ∈ℝ ，
使得对于任意 （ ｉ， ｔ， ｘｉｔ）， 有

ｌｏｇ ｙｉｔ ＝ϕ０＋ϕａ ｌｏｇＡｉｔ＋ϕ１ｘｉｔ

ｌｏｇ ∑
ｔ

ｓ ＝ ０
ｋｉｓ ＝ψ０＋ψａ ｌｏｇＡｉｔ＋ψ１ｘｉｔ

可见， 固定资产投资和企业产出是关于企业家信

心的增函数， Ｙｔ∝Ｘ ｔ， Ｋ ｔ∝Ｘ ｔ。 进一步分析企业家信

心中的非理性成分， 不难发现同样有 Ｙｔ∝ｕｉｔ且 Ｋ ｔ∝
ｕｉｔ。 也就是说， 当企业家信心强劲， 即 ｉ 小岛的企业

家认为 ｊ 小岛生产效率高、 产出增长、 贸易需求上升

时， ｉ 小岛的企业家会进行更多的固定资产投资从而

产出更多商品。 反之， 当企业家信心低迷， 固定资产

投资和产出都会受到负面影响。
根据上文的模型推导， 我们提出本文的核心假

设： 企业家信心对固定资产投资具有正向促进作用。

四、 实证研究设计

（一） 变量与数据说明

本文的被解释变量是固定资产投资 Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔ，

采用中国工业行业固定资产投资的同比增长率表示，
以此代表样本期内不同行业企业的固定资产投资水

平。 参照国家统计局国民经济行业分类标准， 我国的

工业行业分为采矿业， 电力、 热力及水生产和供应

业， 制造业三个大类。 由于电力、 热力及水生产和供

应业市场化程度较低， 我们将其剔除。 此外， 受到数

据缺失等数据质量问题限制， 我们最终选取了 ２７ 个

工业行业③的固定资产投资数据， 并以此为行业基准

选择其他变量的相应行业数据。
Ｃｏｎｆｉ，ｔ是本文的核心解释变量企业家信心， 我们

使用国家统计局发布的 《中国经济景气月报》 中的

分行业企业景气指数表示。 企业景气指数是一个综合

指标， 是在对众多微观企业进行定性调查的基础上，
对所得数据进行适当处理， 从而获得的对于宏观经济

景气状态的一种定量测度指数。 该指数的取值范围在

０～２００ 之间， 以 １００ 作为临界值。 指数值大于 １００ 表

示各经济指标上升， 整体景气状态良好、 乐观， 越接

近 ２００ 乐观程度越高； 指数值小于 １００ 表示各经济指

标下降， 整体景气状态不佳、 悲观， 越接近 ０ 悲观程

度越高。 企业景气指数代表企业家对于当前企业经营

状况的判断以及未来企业运行状态的预期， 是综合反

映企业家对宏观经济运行信心的指标， 本文使用该指

标来衡量企业家信心水平。 需要说明的是， 国家统计

局发布的分行业企业景气指数为季度更新数据， 我们

使用当月所在的季度数值代表该月的企业家信心值，
由此得到企业家信心的月度数据。 图 １ 展示了 ２００６ 年

至 ２０２１ 年企业家信心水平的变化情况。 可以看出，

６８

①
②
③

受篇幅所限， 命题 ２ 的证明未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。
受篇幅所限， 命题 ３ 的证明未在文中列出， 感兴趣的读者可联系作者索取。
本文选取的 ２７ 个工业行业包括： 电气机械及器材制造业； 纺织服装、 鞋、 帽制造业； 纺织业； 非金属矿采选业； 非金属矿物制品业； 黑色

金属矿采选业； 黑色金属冶炼及压延加工业； 化学纤维制造业； 化学原料及化学制品制造业； 计算机、 通信及其他电子设备制造业； 家具制

造业； 金属制品业； 酒、 饮料及精制茶制造业； 煤炭采选业； 木材加工及木、 竹、 藤、 栈； 皮革、 毛皮、 羽毛及其制造业； 食品制造业； 通

用设备制造业； 文教、 工美、 体育及娱乐用品制造业； 烟草制造业； 医药制造业； 仪器仪表制造业； 印刷及记录媒介复制业； 有色金属矿采

选业； 有色金属冶炼及压延加工业； 造纸及纸制品业； 专用设备制造业。
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２００８ 年金融危机后、 ２０１５ 年年底至 ２０１６ 年年初、 ２０１９
年年底至 ２０２０ 年年初新冠病毒感染疫情暴发初期是三

个企业家信心水平明显下降的时期。 其中， 疫情对企

业家信心冲击最大， 指数大幅下降至 １００ 以下。
参考韩国高和胡文明 （ ２０１６） ［１３］、 聂辉华等

（２０２０） ［１４］在类似研究中的做法， 我们同时考虑企业

杠杆率、 主营业务增长、 利润等因素的影响。 本文将

Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ （利润率） 和 Ｒｅｖｉ，ｔ （营收同比增长） 两个

变量纳入模型反映企业经营基本状况产生的影响， 使

用 Ｄｅｂｉ，ｔ （资产负债率） 表示企业的债务负担， 探究

其对模型系统的影响。
基于数据的可得性， 本文选取中国 ２７ 个工业行

业 ２００６—２０２１ 年的月度数据作为研究样本。 数据来

源于国家统计局。 为排除极端值的影响， 数据参照

Ｂａｒｎｅｔｔ 和 Ｌｅｗｉｓ （１９７８） ［３３］ 的方法进行了缩尾处理。
具体的变量与数据说明见表 １。
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图 １　 ２００６—２０２１ 年企业家信心水平走势

表 １ 模型的变量及数据说明

变量指标 变量含义 变量解释与计算方法 数据来源

Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔ 固定资产投资增长率
反映该行业固定资产投资的增减；
Ｆｉｘｉ，ｔ ＝（该行业当期固定资产投资完成额 ／ 上一年同期固定资产投资完成额－１）×１００

《中国经济景气

月报》 †

Ｃｏｎｆｉ，ｔ 企业家信心

反映该行业被调查的企业家对经济形势的感知；
数值介于 ０ 到 ２００ 之间； 大于 １００ 时， 表明该行业的企业家认为当季经济形势正在

好转， 处于景气状态； 值越高， 企业家所感知的情况就越好

《中国经济景气

月报》 †

Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ 利润率
反映行业利润状况；
Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ ＝（１－行业当期成本 ／ 行业当期营收）×１００ 国家统计局

Ｄｅｂｉ，ｔ 资产负债率
反映行业杠杆状况；
Ｄｅｂｉ，ｔ ＝（行业当期总负债 ／ 行业当期总资产）×１００ 国家统计局

Ｒｅｖｉ，ｔ 营收增长率
反映行业营收状况；
Ｒｅｖｉ，ｔ ＝（行业当期营收 ／ 行业上年同期成本－１）×１００ 国家统计局

　 　 注： † 《中国经济景气月报》 是由国家统计局中国经济景气监测中心主办的全面、 准确、 及时发布中国政府统计数据的双语月刊。

（二） 计量模型设定

本文选用面板向量自回归模型 （ ＰＶＡＲ 模型），
利用中国工业行业层面面板数据实证研究企业家信心

对固定资产投资的影响。 ＰＶＡＲ 模型最早由 Ｈｏｌｔｚ －
Ｅａｋｉｎ 等 （１９８８） ［３４］提出， 经过多名学者的不断完善

与发展， 逐渐成为宏观经济和金融领域一种成熟的实

证分析方法。 ＰＶＡＲ 模型是传统的时间序列 ＶＡＲ 模

型和面板数据模型的结合， 兼具二者的优点。 在模型

的设定上与 ＶＡＲ 模型类似， ＰＶＡＲ 模型允许所有变

量之间存在内生关系。 同时， ＰＶＡＲ 模型使用面板数

据， 一方面考虑了个体效应和时间效应， 克服了个体

异质性和跨截面异质性对模型估计造成的影响； 另一

方面降低了传统 ＶＡＲ 模型对时间序列长度的限制。
因此， 本文采用 ＰＶＡＲ 模型来考察变量之间的动态

关系。 模型具体设定如下：

Ｙｉ，ｔ ＝Α１Ｙｉ，ｔ－１＋Α２Ｙｉ，ｔ－２．＋…ΑｐＹｉ，ｔ－ｐ．＋ηｉ＋ｅｉ，ｔ （１１）

其中， Ｙｉ，ｔ ＝ ［Ｃｏｎｆｉ，ｔ Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔＤｅｂｉ，ｔ Ｒｅｖｉ，ｔＭａｒｇｉｎｉ，ｔ］ ′ 是

７８
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包含了五个内生变量的列向量， ｉ 表示不同行业， ｔ
表示不同时间， ｐ 表示滞后阶数， 最优滞后阶数由信

息准则确定； Α１， Α２…Ａｐ 是 ５×５ 的变量参数矩阵；
ηｉ 表示行业固定效应； ｅｉ，ｔ为随机扰动项。

为了探究不同时期变量之间动态关系的差异， 本

文在进一步分析中使用时变参数向量自回归模型

（ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型） 进行估计。 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型的优点

是可以捕捉模型滞后结构时变性和非线性特征， 因此

我们采用该模型分析企业家信心对固定资产投资影响

的时变动态特征。 模型设定如下：

Ｙｉ，ｔ ＝ΑｔＹｉ，ｔ－１＋Ｂ ｔ＋εｔ （１２）
Αｔ ＝Αｔ－１＋ｕｔ，， Ｂ ｔ ＝Ｂ ｔ－１＋ｖｔ， （１３）

其中， Ｙｉ，ｔ是本文五个内生变量的列向量， Αｔ 是模型

的 ５×５ 时变参数矩阵， Ｂ ｔ 是一个 ５×１ 的时变常数向

量， εｔ 为随机扰动项， ｕｔ 为表示 Αｔ 系数游走的 ５×５
系数矩阵， ｖｔ 为表示 Ｂ ｔ 系数游走的 ５×１ 系数矩阵。

五、 实证结果与讨论

（一） 描述性统计

表 ２ 显示了本文变量的描述性统计。 各行业、 各

时期的固定资产投资同比增长率的平均值为 １６􀆰 ９％，
最大值为 ６３􀆰 ３％， 最小值为 － １９􀆰 ８％。 总体来说，
２００６ 年至 ２０２１ 年， 中国工业行业固定资产投资保持

了高增速。 从核心解释变量企业家信心来看， 各行

业、 各时期的平均值为 １２５􀆰 ８， 最大值为 １４６， 最小

值为 ８８􀆰 ２， 平均来看处于乐观状态。

表 ２ 变量的描述性统计

变量名称 观测值 平均值 标准差 最小值 最大值

Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔ ４ ７７９ １６􀆰 ９ ２１􀆰 ７ －１９􀆰 ８ ６３􀆰 ３
Ｃｏｎｆｉ，ｔ ４ ７７９ １２５􀆰 ８ １５􀆰 ２ ８８􀆰 ２ １４６􀆰 ０
Ｄｅｂｉ，ｔ ４ ７７９ ５３􀆰 ８ ６􀆰 ４ ４１􀆰 ３ ６４􀆰 ５
Ｒｅｖｉ，ｔ ４ ７７９ １３􀆰 ７ １２􀆰 ６ －８􀆰 ３ ３９􀆰 ３

Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ ４ ７７９ １７􀆰 ５ ７􀆰 ４ ７􀆰 ９ ３７􀆰 ７

　 　 资料来源： 国家统计局。

（二） 基准回归结果

ＰＶＡＲ 模型使用的面板数据具有时间序列的特

征， 因此在估计之前， 首先需要对数据进行平稳性检

验， 以此避免由于数据不平稳导致的伪回归现象。 根

据已有文献， 面板单位根的检验方法有很多种， 本文

采用 ＬＬＣ 检验， 检验结果呈现在表 ３ 中。 可以看出，
本文所有变量均通过单位根检验， 数据平稳可以进行

后续分析。

表 ３ ＬＬＣ 检验结果

变量名称 Ａｄｊｕｓｔｅｄ ｔ

Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔ －２􀆰 ７３∗∗

Ｃｏｎｆｉ，ｔ －５􀆰 ００∗∗∗

Ｄｅｂｉ，ｔ －３􀆰 ３７∗∗∗

Ｒｅｖｉ，ｔ －４􀆰 ７０∗∗∗

Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ －１１􀆰 ５７∗∗∗

接下来， 我们利用 ＡＩＣ、 ＢＩＣ 和 ＨＱＩＣ 准则确定模

型的最优滞后阶数。 依据 ＡＩＣ、 ＢＩＣ 或 ＨＱＩＣ 统计量最

小为最优的原则， 确定 ＰＶＡＲ 模型的最优滞后阶数为

４ 阶。 信息准则结果如表 ４ 所示。 最终， 我们构建一

个 ＰＶＡＲ（４） 模型。 由于面板向量自回归模型的参数

没有实际经济意义， 研究一般只关注其生成的脉冲响

应函数。 为了节省篇幅， 这里不详细列出参数结果。

表 ４ 最优滞后阶数信息准则结果

ｌａｇ ＡＩＣ ＢＩＣ ＨＱＩＣ

１ ２８􀆰 ２３７ ４ ２８􀆰 ４５６ １ ２８􀆰 ３１４ ２

２ ２７􀆰 ２４２ ７ ２７􀆰 ４９６ ９ ２７􀆰 ３３２ ０

３ ２６􀆰 ９９６ ８ ２７􀆰 ２８６ ７ ２７􀆰 ０９８ ８

４ ２６􀆰 ８３６ ２ ２７􀆰 １６２ ２† ２６􀆰 ９５０ ０†

５ ２６􀆰 ８２８ ８† ２７􀆰 １９１ ３ ２６􀆰 ９５６ ４

６ ２６􀆰 ８６１ ７ ２７􀆰 ２６１ １ ２７􀆰 ００２ ３

　 　 注： † 代表最小值。

图 ２ 展示了各变量之间的脉冲响应函数结果， 它

反映出当其他变量冲击不变的情况下， 一个变量的随

机扰动项一单位标准化信息冲击对另一个变量产生的

影响。 图 ２ 各行依次是企业家信心 （Ｃｏｎｆｉ，ｔ）、 固定

资产投资增长率 （Ｆｉｘａｓｓｅｔｉ，ｔ）、 资产负债率 （Ｄｅｂｉ，ｔ）、
营收增长率 （Ｒｅｖｉ，ｔ）、 利润率 （Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ） 的冲击对

各变量的脉冲响应结果。 其中， 第一行为本文的核心

解释变量企业家信心对其他内生变量的脉冲响应函数

图， 是我们关注的重点。 从第一行 ５ 张小图的走势可

以看出， 相比于其他几行的脉冲响应图， 企业家信心

冲击对其他变量的影响响应程度比较明显。 当发生 １
单位正向的企业家信心冲击， 企业的利润率下降 ０􀆰 ５
单位， 资产负债率上升接近 ０􀆰 １ 单位， 营收增长率上

升 ２ 单位， 固定资产投资增长率在冲击发生时刻变动

很小， 随后几期逐渐上升至超过 ２ 单位。
我们发现， 企业家信心正向冲击造成企业的利润

率和资产负债率反向变动。 这可能是因为当企业家信

８８
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心上升时， 企业家倾向于借贷更多的资金进行固定资

产投资和生产。 此时， 企业负债增加、 利润率下降。
随着后续的生产和贸易的发生， 企业盈利并偿还债

务， 带来利润率上升和负债率下降。 这个过程的关键

是企业家信心对固定资产投资的影响。 图 ３ 单独展示

了固定资产投资对 １ 个单位正向企业家信心冲击的脉

冲响应。 可以看出， 当企业家信心正向冲击发生， 企

业的固定资产投资没有立刻发生变化， 而是在随后几

期逐渐上升， 达到超过 ２ 单位的最高点后缓慢下降，
并且正向响应持续了多期。 这种滞后的正向响应也与

后文的时变参数模型的结果相符。 综上所示， ＰＶＡＲ
模型的脉冲响应函数证实了我们在上文理论模型推导

提出的核心假设， 企业家信心对固定资产投资有显著

的正向促进作用。
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图 ２　 基于 ＰＶＡＲ 模型的脉冲响应结果
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图 ３　 基于 ＰＶＡＲ 模型企业家信心冲击对

固定资产投资的脉冲响应结果

（三） 异质性分析

１􀆰 时变参数模型分析。
在进行模型回归之前， 参照 Ｎａｋａｊｉｍａ （２０１１） ［３５］

的做法， 我们应用 ＭＣＭＣ 法迭代进行 ２ ０００ 次模拟路

径计算出参数的后验分布。 从图 ４ 的估计结果可以看

出， 样本自相关系数平稳下降， 样本路径是平稳的，
抽样有效。

图 ５ 的上图展示了滞后 ４ 期 （点状虚线）、 滞后

８ 期 （长虚线） 和滞后 １２ 期 （实线） 的企业家信心

对固定资产投资的动态脉冲响应结果， 分别代表短

期、 中期和长期效应。 可以看出， 不同滞后期下固定

资产投资对企业家信心冲击的脉冲响应均为正向， 但

９８
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是响应程度具有明显差异。 具体而言， 企业家信心冲

击对固定资产投资的短期正向效应最小， 且在各个时

点差异不大。 长虚线代表的中期脉冲响应最大值是短

期的两倍， 不同时间点的差异明显， 在 ２０１１ 年之后

的响应值明显上升， ２０１５ 年左右达到最大值后有所

下降， 之后稍有回升， ２０１７ 年以后响应程度不断减

弱。 实线代表的长期效应走势与长虚线代表的中期效

应几乎一致， 但是波动程度更大， 长期最大值超过短

期最大值的三倍。 这意味着企业家信心对固定资产投

资的影响具有明显的滞后性， 滞后一年的长期效应显

著大于短期和中期效应。
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图 ５　 企业家信心冲击对固定资产投资的

动态脉冲响应结果 （上） 和时点脉冲响应结果

值得注意的是， ２０１１ 年至 ２０１５ 年间， 中期和长

期的响应值都表现出明显上升， 短期来看尽管不明显

也有小幅上涨， 这说明在 ２０１１ 年至 ２０１５ 年企业家信

心对固定资产投资水平的促进效应显著增强。 从图 １
企业家信心的走势图来看， ２０１１ 年至 ２０１５ 年正是企

业家信心较为高涨的时期。 企业家的乐观情绪似乎强

化了信心对固定资产投资的中长期促进效应。 ２０１７
年之后， 无论是长期、 中期还是短期效应， 企业家信

心对固定资产投资的正向影响都显著减小。 从中国经

济周期来看， ２０１７ 年正处于我国经济的下行周期。
受到 “去杠杆” 政策影响， 与大力刺激经济时期相

比， 我国企业在当时的整体投资水平减少。 企业家信

心的提振对固定资产投资的促进效应下降与中国经济

现实较为符合。 另一方面， 图 １ 表明 ２０１７ 年之后的

信心水平并不高涨， 同等程度的信心冲击对固定资产

投资的促进效果有限。 因此， 当处在经济下行时期或

整体信心水平不高涨区间， 需要更大程度的信心提振

来实现与上行期或高涨期类似的对固定资产投资的强

促进效应。
０９
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为了说明以上观点， 我们进一步探究企业家不同

的情绪状态是否会影响信心对固定资产投资的作用程

度。 根据图 １ 企业家信心走势结合中国经济发展现

实， 我们选取 ２０１０ 年 ７ 月、 ２０１７ 年 １０ 月和 ２０２０ 年

１ 月作为脉冲响应函数的三个冲击时点， 分别代表企

业家情绪高涨期、 波动期和低迷期。 估计得到三个时

点脉冲响应函数的结果， 如图 ５ 下图所示。 尽管三个

时点固定资产投资对企业家信心冲击的初始响应值基

本一致， 但其时变特征差异显著。 在 ２０１０ 年 ７ 月时

点， 企业家情绪总体处于高涨期， 由点状虚线代表的

响应值不断上升， 也就是说企业家信心对固定资产投

资的促进程度随时间推移不断增强。 长虚线代表的企

业家情绪波动期的结果明显弱于高涨期。 具体表现

为， 企业家信心对固定资产投资的正向影响小幅上

升， 维持十几期后开始缓慢下降， 而高涨期的正影响

在滞后几十期里一直呈现出不断强化的态势。 在

２０２０ 年 １ 月时点为代表的企业家情绪低迷期， 信心

对固定资产投资的促进效应明显小于高涨期和波动

期， 并且呈现不断减弱的趋势， 正效应仅仅维持了几

期很快转为负值。
三个时期的脉冲结果差异很大反映出不同情绪周

期下信心对固定资产投资影响的异质性。 当企业家情

绪高涨， 也就是信心水平总体较高时， 信心的提振对

固定资产投资的促进效应随时间推移不断扩大， 表现

出非常明显的强化趋势。 在企业家信心总体低迷期

间， 尽管信心刺激仍然会提升固定资产投资， 但是正

向效应持续的时间很短并且其程度很快减少至更低的

水平。 当企业家情绪处于正常波动区间， 信心对固定

资产投资影响的走势与基准回归结果类似， 在冲击发

生几期后正效应先逐步扩大之后缓慢下降至原有的水

平。 因此， 我们认为需要根据不同时期企业家的情绪

状态制定不同程度的提振信心举措， 从而实现对固定

资产投资的促进效应。 当企业家情绪普遍低迷， 对信

心提振的举措需要更加明确。
２􀆰 制造业分类别分析。
接下来， 本文进一步分析企业家信心对固定资产

投资影响的行业差异。 根据国家统计局制造业高技术

产业分类标准①， 我们将制造业分为传统制造业和高

技术制造业两个子样本分别使用 ＰＶＡＲ 模型进行估

计， 结果如图 ６ 所示②。 图 ６ 上图的传统制造业脉冲

响应结果与图 ３ 全样本的结果高度一致， 固定资产投

资对企业家信心冲击有明显的正向响应。 在冲击发生

时刻， 固定资产投资响应水平在 ０ 值附近， 之后几期

很快增长然后逐渐下降。 这说明， 对于传统制造业来

说企业家信心能促进固定资产投资增长， 且这种促进

效应具有滞后性。 然而， 图 ６ 下图显示高技术制造业

的脉冲响应结果为 ０ 值上的直线。 这表明高技术制造

业的固定资产投资不受企业家信心冲击的影响。 这可

能与高技术制造业固定资产投资规模大、 技术水平

高、 研发成本高等因素造成的生产和盈利模式有关。
由此可见， ＰＶＡＲ 模型基准分析的结果主要是由传统

制造行业贡献的。 有关高技术制造业不受企业家信心

影响的具体原因值得在以后的研究中进一步展开。
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图 ６　 传统制造业 （上） 和高技术制造业企业家

信心冲击对固定资产投资的脉冲响应结果

（四） 稳健性检验

为了检验模型的实证结果是否可靠， 能否证实企

业家信心对企业固定资产投资有正向影响， 本文从以

１９

①
②

国家统计局发布的 《高技术产业 （制造业） 分类 （２０１７） 》。
为节省空间仅展示企业家信心冲击对固定资产投资的脉冲响应结果， 如需查看全部结果可以联系作者索取。
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下三个方面进行稳定性检验。 结果表明， 原有结论

稳健。
１􀆰 替换企业家信心测度指标。
我们使用采购经理指数 （ＰＭＩ 指数） 替换上文

核心解释变量作为企业家信心的测度指标。 ＰＭＩ 指
数是基于针对采购经理的月度调查得到的综合性经

济指数， 能综合反映行业景气水平， 可以作为企业

家信心的一种替代。 基于 ＰＶＡＲ 模型的脉冲响应结

果如图 ７ 所示。 估计结果与原核心解释变量的结论

一致。 图 ８ 展示了基于 ＴＶＰ⁃ＶＡＲ 模型的 ＰＭＩ 指数

冲击对固定资产投资的动态脉冲响应结果和时点脉

冲响应结果， 结论稳健。
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图 ７　 ＰＭＩ 指数冲击对固定资产投资的脉冲响应结果

t=2010m7
t=2018m1
t=2020m1

4-period ahesd
8-period
12-period

εConf→↑Fixasset

εConf↑→Fixasset

0.2

0.1

0

20
08

20
10

20
12

20
14

20
16

20
18

20
20

0.4

0.2

0

0 50 100

图 ８　 ＰＭＩ 指数冲击对固定资产投资的动态

脉冲响应结果 （上） 和时点脉冲响应结果

２􀆰 采用季度数据。
由于企业家对经济景气程度的感知和信心的调整

通常具有一定的延迟， 我们将数据的频度拓宽采用季

度频率数据进行估计。 ＰＶＡＲ 模型的脉冲响应结果展

示在图 ９ 中。 图 １０ 是使用季度频率数据进行 ＴＶＰ⁃
ＶＡＲ 模型估计的脉冲结果。 可以看出， 结论依然

稳健。
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图 ９　 季度数据企业家信心冲击对于

固定资产投资的脉冲响应结果
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图 １０　 季度数据企业家信心冲击对固定资产投资的

动态脉冲响应结果 （上） 和时点脉冲响应结果

３􀆰 使用面板工具变量模型。
根据 Ａｒｅｌｌａｎｏ 和 Ｂｏｖｅｒ （ １９９５） ［３６］、 Ｂｌｕｎｄｅｌｌ 和

Ｂｏｎｄ （１９９８） ［３７］， 系统 ＧＭＭ 方法可以较好地处理动

态面板数据的内生性问题。 因此， 我们参考 Ｗｉｎｔｏｋｉ
等 （２０１２） ［３８］对本文的变量使用系统 ＧＭＭ 回归， 结

果呈现在表 ５ 中， 本文的结论稳健。
２９
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表 ５ 面板工具变量模型的回归结果

ＧＭＭ

Ｃｏｎｆｉ，ｔ
０􀆰 １３８∗

（０􀆰 ０２０）

Ｄｅｂｉ，ｔ
－ ０􀆰 ０５７
（０􀆰 ０４９）

Ｍａｒｇｉｎｉ，ｔ
０􀆰 ０７９∗∗

（０􀆰 ０４１）

Ｒｅｖｉ，ｔ
０􀆰 ３２６∗∗∗

（０􀆰 ０２５）

Ｎ ４ ７２５

ＡＲ（１） ｐ 值 ０􀆰 ０００

ＡＲ（２） ｐ 值 ０􀆰 ２１７

Ｓａｒｇａｎｐ 值 ０􀆰 ２５６

六、 结论与政策建议

本文首先构建了一个包含企业和家庭的两部门一

般均衡模型， 通过模型推导证明， 在不完全信息的情

形下， 企业家信心对固定资产投资均衡水平有正向作

用。 接着， 基于我国 ２００６—２０２１ 年 ２７ 个工业行业样

本的月度数据， 我们使用面板向量自回归模型， 实证

检验了企业家信心冲击对固定资产投资增长率的影

响， 实证结果与理论推导结论一致。 在基准回归的基

础上， 本文进一步分析了企业家信心对固定资产投资

影响的时变参数特征和行业异质性。
本文研究发现： 当发生正向企业家信心冲击， 固

定资产投资水平的响应为正， 呈现先增强后缓慢减弱

的态势。 这意味着企业家信心提振能显著且持续提升

固定资产投资增长水平； 时变参数模型的结果表明企

业家信心对固定资产投资的影响具有明显的滞后性，
长期参数的数值是短期参数的三倍左右， 滞后一年的

长期效应参数波动幅度明显大于滞后四个月的短期效

应参数； 企业家信心对固定资产投资的促进程度受到

企业家情绪周期影响， 在企业家情绪高涨时期， 也就

是当信心水平普遍较高时， 信心对固定资产投资的正

向影响随着时间推移不断强化。 当企业家情绪处于低

迷时期， 信心对固定资产投资的刺激持续下降， 正效

应仅仅维持几期后降至负值； 从不同制造业行业来

看， 对于传统制造业行业来说， 企业家信心提升促进

固定资产投资， 但是， 高技术制造业不存在这种

效应。
为了更好地发挥企业家信心作用， 提升企业固定

资产投资水平， 从而促进经济发展， 基于本文的研究

发现， 我们提出以下几点政策建议：
第一， 在不同时期、 不同行业， 运用针对性政策

提振企业家信心。 一方面， 当企业家情绪处于不同周

期时应采用不同力度的政策提振信心。 当前， 经济下

行压力较大， 要综合实施税费减免、 降低融资成本等

助企纾困政策， 大力提振企业家信心， 更好地实现对

固定资产投资的促进作用。 另一方面， 根据不同行业

特点进行政策激励。 对于传统制造业来说， 可以采用

相应政策积极提振企业家信心促进投资和发展， 而对

于高技术制造业需要匹配其他更加有效的政策。
第二， 大力提升政策的透明性和可预期性。 考虑

到固定资产的调整具有时滞性， 要进一步畅通企业家

的信息渠道， 保证政策传导的即时性和有效性。 地方

政府通过即时发布政策信息、 定期组织交流会议等多

种形式建立政企长效沟通机制， 从而减少企业家对政

策的不确定性的担忧， 稳定企业家预期， 增强企业家

信心。
第三， 持续优化营商环境。 破除地方保护， 建立

更高效的市场准入退出机制， 提升投资便利度， 鼓励

创新， 提升跨境贸易管理水平， 维护市场公平， 尽可

能减少企业经营各环节不必要的摩擦成本， 增强企业

家的获得感， 从而提升企业家信心。
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小股东行权有效抑制大股东掏空行为实证研究
———基于中证中小投资者服务中心持股行权证据
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［摘　 要］ 基于中国中证中小投资者服务中心持股行权证据检验证实： 上市公司小股东行权能够
有效抑制大股东掏空行为。 笔者基于委托代理理论和威慑理论， 以中证中小投资者服务中心开展持股
行权工作为准自然实验， 选取 ２０１３—２０１７ 年 Ａ 股非金融类上市公司的样本有效数据， 运用双重差分
法， 实证检验了上市公司小股东行权与大股东掏空行为之间的关系及其变化。 检验结果证实： 上市公
司小股东行权与大股东掏空行为负相关； 小股东股东大会出席率和小股东诉讼维权积极性是小股东行
权有效抑制大股东掏空行为的重要因素； 外部审计监管程度负向影响小股东行权与大股东掏空行为之
间的关系， 内部股权制衡程度正向影响小股东行权与大股东掏空行为之间的关系。 经济后果检验证
实： 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑制降低了上市公司的企业债务融资成本， 增加了企业技术
创新的投入。 本文从上市公司小股东行权与大股东掏空行为之间关系的实证研究方面拓展了相关公司
治理理论的应用边际， 证实了上市公司小股东行权影响大股东掏空行为机理的研究结论， 可以为政府
相关部门制定加强保护中小投资者利益的监管措施和上市公司提高企业内部治理水平提供理论依据。
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ｃｏｎｔｒｏｌｌｉｎｇ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ􀆳 ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ ｂｅｈａｖｉｏｒ ｏｆ ｌｉｓｔｅｄ ｃｏｍｐａｎｉｅｓ， ａｎｄ ｒｅｖｅａｌｓ ｔｈｅ ｒｅｓｅａｒｃｈ ｃｏｎｃｌｕｓｉｏｎ ｔｈａｔ
ｍｉｎｏｒｉｔｙ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ􀆳 ｒｉｇｈｔ ｅｘｅｒｃｉｓｅ ａｆｆｅｃｔｓ ｔｈｅ ｍｅｃｈａｎｉｓｍ ｏｆ ｃｏｎｔｒｏｌｌｉｎｇ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ􀆳 ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ ｂｅｈａｖｉｏｒ ｏｆ
ｌｉｓｔｅｄ ｃｏｍｐａｎｉｅｓ􀆰 Ｉｔ ｃａｎ ｐｒｏｖｉｄｅ ａ ｔｈｅｏｒｅｔｉｃａｌ ｂａｓｉｓ ｆｏｒ ｔｈｅ ｒｅｌｅｖａｎｔ ｇｏｖｅｒｎｍｅｎｔ ｄｅｐａｒｔｍｅｎｔｓ ｔｏ ｆｏｒｍｕｌａｔｅ ｒｅｇｕｌａｔｏｒｙ
ｍｅａｓｕｒｅｓ ｔｏ ｓｔｒｅｎｇｔｈｅｎ ｔｈｅ ｐｒｏｔｅｃｔｉｏｎ ｏｆ ｔｈｅ ｉｎｔｅｒｅｓｔｓ ｏｆ ｍｉｎｏｒｉｔｙ ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ ａｎｄ ｌｉｓｔｅｄ ｃｏｍｐａｎｉｅｓ ｔｏ ｉｍｐｒｏｖｅ ｔｈｅ
ｌｅｖｅｌ ｏｆ ｉｎｔｅｒｎａｌ ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｒｉｇｈｔ ｅｘｅｒｃｉｓｅ ｏｆ ｍｉｎｏｒｉｔｙ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ 　 Ｔｕｎｎｅｌｉｎｇ ｏｆ ｃｏｎｔｒｏｌｌｉｎｇ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ 　 Ａｎｎｕａｌ
ｇｅｎｅｒａｌ ｍｅｅｔｉｎｇｓ　 Ｍｉｎｏｒｉｔｙ ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ ｌｉｔｉｇａｔｉｏｎ　 Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ
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一、 引言

为维护中小投资者合法权益而设立的中证中小投

资者服务中心 （以下简称 “投服中心” ） 旨在通过

上市公司小股东行权抑制大股东掏空行为。 ２０１６ 年 ２
月， 投服中心开始在上海、 湖南和广东 （除深圳外）
三地开展持股行权试点工作。 同年 ５ 月， 投服中心首

次以股东身份参加了柘中股份的股东大会， 行使了股

东的质询权、 建议权和投票权。 ２０１７ 年 ４ 月， 投服

中心持股行权工作的开展范围由三个试点地区拓展至

全国范围。 投服中心是证监会为维护中小投资者合法

权益而设立的专职机构， 职责主要是在其开展持股行

权工作时特别关注大股东掏空行为。 所谓大股东掏

空， 是指大股东利用其控制权优势对公司财富进行转

移 （Ｊｏｈｎｓｏｎ 等， ２０００［１］； 刘超等， ２０２０［２］ ）。 从理

论上讲， 投服中心持股行权通过引导中小股东积极行

权 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ） 和维权 （辛宇等，
２０２０［４］） 抑制大股东掏空行为。 首先， 投服中心具

有浓厚的官办色彩， 这使其行权能够得到大股东和高

管的重视， 进而提高中小投资者发声的分量 （辛宇

等， ２０２０［４］）。 同时， 投服中心的公益性能够有效解

决中小股东行权中的搭便车问题。 因上述两点都能不

同程度地引导中小股东积极参与公司治理 （何慧华

和方军雄， ２０２１［３］ ）， 故而抑制了大股东掏空行为

（黄泽悦等， ２０２２［５］ ）。 其次， 投服中心作为专业的

维权机构， 具有明显的技术优势和人才优势， 能够为

中小股东提供专业支持， 代表中小股东提起诉讼和帮

助中小股东发起证券支持诉讼， 改善中小股东在诉讼

中的不利地位 （辛宇等， ２０２０［４］ ）， 因而抑制大股东

掏空行为 （陈海声和梁喜， ２０１０［６］）。
揭示上市公司小股东行权影响大股东掏空行为机

理是亟待学术界探究的重要课题。 现有关于投服中心

持股行权对上市公司影响的文献主要涉及信息披露

（何慧华和方军雄， ２０２１［３］； 郑国坚等， ２０２１［７］ ）、
盈余管理 （ Ｇｅ 等， ２０２２［８］ ）、 股价崩盘 （ Ｈｕ 等，
２０２２［９］； 陈克兢等， ２０２２［１０］ ）、 审计费用 （刘馨茗

等， ２０２１［１１］）、 风险承担能力 （Ｃｈｅｎ 等， ２０２３［１２］ ）、
企业并购绩效 （Ｗａｎｇ 等， ２０２３［１３］） 以及行权后的市

场反应 （陈运森等， ２０２１［１４］ ） 等方面， 缺乏进一步

探究上市公司小股东行权对大股东掏空行为具体影响

方面的科研成果。 基于此， 本文通过以中国中证中小

投资者服务中心持股行权的证据实证检验上市公司小

股东行权与大股东掏空行为之间的关系及其变化， 以

揭示小股东行权抑制大股东掏空行为的影响机理。

二、 文献综述与研究假设

（一） 上市公司小股东行权与大股东掏空行为之

间的关系

上市公司股权结构高度集中， “一股独大” 问题

严重是我国资本市场主要特征。 在这种情况下， 小股

东积极主义成为中小投资者维护自身权益， 对抗大股

东掏空等利益侵害行为的强大自救机制 （辛宇等，
２０２０［４］）。 股东积极主义是指股东行使其所拥有的权

利， 积极参与公司经营管理的行为 （Ｎｏｒｄｂｅｒｇ， ２０１０［１５］）。
小股东行权能对大股东掏空行为起到抑制作用的原因

在于： 首先， 通过出席股东大会， 小股东可以直接在

会议上否决涉及大股东掏空行为的议案， 提高大股东

掏空 成 本， 抑 制 大 股 东 的 掏 空 行 为 （ 李 姝 等，
２０１８［１６］）。 其次， 小股东可以利用手中的投票权提名

与其利益一致的董事， 对大股东的行为进行监督

（祝继高等， ２０１５［１７］ ）， 甚至与大股东争夺代理权，
从而抑制大股东的掏空行为 （李姝等， ２０１８［１６］ ）。 例

如， ２０１５ 年的深圳康佳集团股份有限公司中小股东

维权事件中， 中小股东利用累积投票制度从大股东手

中成功夺权。 最后， 积极行权的小股东对公司的经营

管理情况有更为全面的了解 （郑志刚等， ２０２２［１８］ ），
能够及时地发现并抑制大股东掏空行为。 综上， 小股

东行权抑制大股东掏空行为。 但在实践中， 由于

“搭便车” 问题的存在， 小股东大多不愿参与公司治

理 （孔东民等， ２０１３［１９］）。 因此， 如果投服中心行权

能够引导小股东积极行权， 那么自然会对大股东的掏

空行为起到抑制作用。
投服中心能较好地引导中小股东积极行权。 一方

面， 投服中心是由证监会设立的专司保护中小投资者

的机构， 配有专业团队， 能够为中小股东提供免费的

专业援助， 在降低中小股东行权成本的同时解决了中

小股东专业能力不足的问题， 引导中小股东积极行权。
且投服中心的官办背景也有助于提高中小股东的发声

分量 （辛宇等， ２０２０［４］）， 缓解中小股东在行权时面临

的 “股少言轻” 问题， 激发行权积极性 （何慧华和方

军雄， ２０２１［３］）。 另一方面， 投服中心可以通过发起证

券支持诉讼、 特别代表人诉讼等方式无偿帮助中小股

东维权， 降低中小股东的维权成本 （Ｇｅ 等， ２０２２［８］ ），
引导中小股东积极维权。 且投服中心配有专业的法律

６９
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团队， 能够有效缓解中小股东维权专业性不足的问题，
扭转其在庭审过程中处于劣势的局面 （辛宇等，
２０２０［４］）， 激发中小股东的维权积极性。 因此， 投服中

心行权能够在一定程度上缓解中小股东在行权和维权

过程中的 “搭便车” 问题， 进而减少大股东的掏空行

为。 基于此， 本文做出如下假设。
Ｈ１： 上市公司小股东行权与大股东掏空行为负

相关。
（二） 小股东行权影响大股东掏空行为的内在

机制

投服中心行权通过提高小股东在股东大会中的出

席率和小股东诉讼维权积极性两个渠道抑制大股东的

掏空行为。
１􀆰 小股东的股东大会出席率。
由委托代理理论可知， 作为委托人的小股东参与

公司治理会对作为代理人的大股东的掏空行为产生监

督作用。 现有关于中小股东积极主义有效性的实证研

究发现， 小股东的网络投票参与率、 年度股东大会出

席率均与大股东掏空行为存在显著负相关关系 （黎
文靖等， ２０１２［２０］； 黄泽悦等， ２０２２［５］）。 这背后可能

的原因是： 首先， 由于小股东各自拥有不同的背景，
因而出席股东大会的小股东人数越多， 小股东之间的

背景差异越大。 这种背景差异性扩大所带来的信息流

动性和信息处理能力的提高 （Ｗｉｌｌｉａｍｓ 和 Ｏ’ Ｒｅｉｌｌｙ，
１９９８［２１］； 郭白滢和周任远， ２０１９［２２］ ）， 不仅有助于

小股东识别大股东的隐性掏空行为 （黄泽悦等，
２０２２［５］）， 而且有助于小股东在共同利益受到侵害时

结成利益同盟 （Ｖａｎ Ｚｏｍｅｒｅｎ 等， ２００４［２３］； 郑志刚

等， ２０１９［２４］）， 共同抵制大股东的掏空行为。 其次，
小股东的股东大会出席率越高， 大股东越能清楚地感

受到其掏空行为受损对象所带来的压迫感 （Ｇｉｌｌａｎ 和

Ｓｔａｒｋｓ， １９９８［２５］； Ｄｉｃｋｅｒｔ 和 Ｓｌｏｖｉｃ， ２００９［２６］ ）， 使大

股东在进行掏空决策时更为谨慎 （Ｊｏｎｅｓ 等， ２００７［２７］；
郝云宏等， ２０１３［２８］）。 最后， 参与股东大会的中小股

东越多， 以质询和建议的方式向大股东传达的不同观

点越多， 有利于推动就议案合理性问题而展开的讨

论， 进而提高掏空议案被否决的可能性 （ Ｌｅｖｉｔ，
２０１９［２９］）。 此外， 中小股东的集聚行为还能吸引媒体

和监管机构的关注 （李培功和沈艺峰， ２０１０［３０］）， 导

致大股东掏空的违规成本上升， 掏空行为减少。 综

上， 小股东在股东大会中的出席率与大股东掏空行为

负相关。 因此， 如果投服中心行权能够提高小股东的

股东大会出席率， 那么自然会对大股东的掏空行为起

到抑制作用。
投服中心通过持股行权发挥的示范引领作用能够

唤醒中小股东的行权意识， 提高中小股东在股东大会

中的出席率 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ）。 中小股东

存在参与公司治理不积极 （Ｈａｒｒｉｓ 等， ２０１０［３１］； Ｙａｏ
等， ２０１９［３２］） 以及行权成本较高而收益较低 （Ｆｉｒｔｈ
等， ２０１９［３３］； 郑国坚等， ２０１６［３４］； 辛宇等， ２０２０［４］ ）
的问题。 这些问题的出现主要是由于中小投资者

“股少言轻” 且专业能力不足 （黎文靖等， ２０１２［２０］ ），
不为 大 股 东 和 高 管 所 重 视 （ 何 慧 华 和 方 军 雄，
２０２１［３］）。 投服中心配备了一支拥有充足的专业知识

的团队， 其中包括行业专家、 一线监管人员、 高校研

究机构以及资深律师等， 能够为中小股东提供专业支

持， 缓解中小投资者专业能力不足的问题。 同时， 投

服中心的官方背景使得其行为受到市场和监管部门的

高度关注， 提高了它以小股东身份行权时的话语权，
缓解了中小股东在 “股少言轻” 方面的顾虑， 唤起

他们积极参与公司治理的意识， 进而提高他们在股东

大会中的出席率 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ）。 基于

此， 本文做出如下假设。
Ｈ２： 小股东行权通过提高上市公司小股东的股

东大会出席率， 负向影响大股东掏空行为。
２􀆰 小股东诉讼维权积极性。
由威慑理论可知， 小股东诉讼对大股东掏空行为

具有威慑作用。 具体而言， 一方面， 中国证监会

《上市公司信息披露管理办法》 第 ２２ 条第 ５ 项规定，
如果报告期内发生重大诉讼、 仲裁等重大事件， 公司

必须披露。 而披露小股东诉讼事件会对外传递公司可

能存在侵害小股东利益行为的信号， 导致市场中的潜

在投资者对公司失去信任 （赵瑞瑞和陈运森， ２０２３［３５］），
加剧公司的融资约束 （王彦超和姜国华， ２０１６［３６］ ），
进而对公司未来的经营活动产生影响。 公司经营绩效

恶化对大股东造成的利益损失可能超过掏空给大股东

带来的收益， 使得大股东掏空行为减少。 另一方面，
小股东诉讼使公司面临巨额的赔偿成本， 对公司未来

现金流造成不利影响， 加剧公司的经营风险 （赵瑞瑞

和陈运森， ２０２３［３５］ ）， 导致公司未来经营绩效下降，
进而对大股东的利益产生负面影响， 提高了大股东的

掏空成本。 综上， 小股东诉讼抑制大股东掏空行为。
但在现实中， 诉讼成本较高而收益较低的问题阻碍了

小股东采取诉讼的方式抵抗大股东掏空行为 （Ｌｉｎ，
７９
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２００７［３７］）。 因此， 如果投服中心能够提高小股东诉讼

维权的积极性， 那么自然会抑制大股东的掏空行为。
现有研究发现， 投服中心通过持股行权唤醒了小

股东的诉讼维权意识 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ），
提高了小股东的诉讼维权积极性。 我国投资者法律保

护较弱 （郑国坚等， ２０１６［３４］ ）， 案件诉讼效率低下、
诉讼成本高昂且赔付力度不足， 使得中小股东不愿就

大股东侵害其利益的行为提起诉讼 （辛宇等， ２０２０［４］）。
新 《证券法》 赋予了投服中心提起股东代表诉讼不

受持股期限和持股比例限制的权利。 中小股东只需向

投服中心授权并提供相关材料， 投服中心就可代表他

们提起诉讼。 同时， 投服中心的政府背景使其能够与

司法机关协同合作 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ）， 在

一定程度上缓解了我国投资者法律保护制度不完善的

问题 （Ｇｅ 等， ２０２２［８］ ）。 因此， 投服中心的存在降

低了中小股东的诉讼成本， 鼓励了更多的中小股东通

过司法诉讼的方式维护自身权益， 增加了大股东的掏

空成本， 限制了其掏空上市公司的能力和动机 （陈
海声和梁喜， ２０１０［６］ ）。 例如， 在 ２０１６ 年至 ２０１８ 年

间， 康美药业控股股东及其关联方累计非法占用其非

经营性资金高达 １１６ 多亿元， ２０１９ 年证监会对其做

出处罚， ２０２１ 年投服中心公开接受投资者委托， 申

请将案件由普通代表人诉讼转换为特别代表人诉讼，
并向中国证券登记结算有限责任公司调取康美药业案

权利人名单， 依据登记结算机构提供的数据代表

５５ ３２６位投资者向广州中院予以登记。 同年， 投服中

心代表原告方胜诉， 获赔总额约 ２４􀆰 ５９ 亿元。 基于

此， 本文做出如下假设。
Ｈ３： 小股东行权通过提高小股东诉讼维权积极

性， 抑制大股东掏空行为。
（三） 外部审计监管和内部股权制衡的调节效应

为进一步分析上市公司小股东行权与大股东掏空

行为之间的因果关系， 本文从异质性角度考察这两者

之间的关系。 现有研究表明： 外部审计监管和内部股

权制衡都对大股东的掏空行为具有显著影响 （周中

胜和陈汉文， ２００６［３８］； 焦健等， ２０１７［３９］； 李增泉

等， ２００４［４０］）。 因此， 接下来将分析外部审计监管和

内部股权制衡对小股东行权与大股东掏空行为之间关

系的调节效应。
１􀆰 外部审计监管的调节效应。
现有研究发现， 外部审计起到了监督大股东掏空

行为的作用 （岳衡， ２００６［４１］）， 大股东掏空情况越严

重的企业， 其外部审计监管质量越低 （周中胜和陈

汉文， ２００６［３８］）。 基于此， 本文认为外部审计监管质

量的提高削弱了小股东行权与大股东掏空行为之间的

负向关系。 具体来说， 一方面， 外部审计监管质量越

高， 审计师对大股东掏空行为的容忍度越低， 因而更

可能对存在大股东掏空行为的上市公司出具非标准审

计意见 （周中胜和陈汉文， ２００６［３８］）。 上市公司被出

具非标准审计意见将会吸引债权人等利益相关者以及

监管部门的关注， 迫使大股东减少掏空行为 （岳衡，
２００６［４１］）。 另一方面， 外部审计监管质量低的上市公

司存在严重大股东掏空问题的可能性更大。 这主要是

由于， 当大股东同时具备掏空动机和能力时， 为掩盖

其掏空行为， 大股东往往不愿意聘请高质量审计师来

对自身的掏空行为进行监督 （杜兴强等， ２０１０［４２］ ）。
因此， 外部审计监管质量高的上市公司对依靠小股东

行权来抑制大股东的掏空行为的需求较低， 而外部审

计监管质量低的上市公司对依靠小股东行权来约束大

股东掏空行为的需求较为强烈。 基于此， 本文做出如

下假设。
Ｈ４： 外部审计监管质量的提高削弱了小股东行

权与大股东掏空行为之间的负向关系。
２􀆰 内部股权制衡的调节效应。
现有研究关于股权制衡对大股东掏空的影响主要

有以下两种观点。 一种观点认为， 其他大股东对第一

大股东的制衡作用能够抑制第一大股东的掏空行为

（唐清泉等， ２００５［４３］ ）； 另一种观点认为， 除了选择

监督外， 其他股东也有可能选择合谋， 与第一大股东

共同剥夺中小股东的利益 （Ｍａｕｒｙ 和 Ｐａｊｕｓｔｅ， ２００５［４４］）。
基于此， 本文认为， 在第一种情况下， 内部股权制衡

度的提高削弱了小股东行权与大股东掏空行为之间的

负向关系； 在第二种情况下， 内部股权制衡度的提高

促进了小股东行权与大股东掏空行为之间的负向关

系。 具体来说， 当其他大股东选择抵制第一大股东的

掏空行为时， 将会对第一大股东的掏空行为产生制衡

作用 （吕怀立和李婉丽， ２０１０［４５］； 吴先聪等， ２０１６［４６］），
此时， 小股东可以选择搭其他大股东的便车， 而不需

要通过自己行权来抑制第一大股东的掏空行为。 因

此， 在这种情况下， 股权制衡度越高， 其他大股东对

第一大股东掏空行为的制衡作用越强， 小股东通过自

身行权抑制大股东掏空行为的激励越弱。 当其他大股

东选择与第一大股东合谋实施掏空时， 为维护自身利

益， 小股东将通过行权的方式来约束大股东的掏空行

８９
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为。 因此， 在这种情况下， 股权制衡度越高， 小股东

因其他大股东与第一大股东合谋掏空受到的侵害越严

重， 行权以抑制大股东掏空行为的激励越强烈。 基于

此， 本文做出如下对立假设。
Ｈ５ａ： 内部股权制衡度的提高削弱了小股东行权

与大股东掏空行为之间的负向关系。
Ｈ５ｂ： 内部股权制衡度的提高促进了小股东行权

与大股东掏空行为之间的负向关系。
（四） 小股东行权抑制大股东掏空对上市公司质

量产生的经济后果

本文从债务融资成本和创新投入两个层面考察小

股东行权影响大股东掏空对上市公司质量产生的经济

后果， 为投服中心持股行权保护中小投资者合法权

益、 提高上市公司质量提供更加深入的经验证据。
１􀆰 小股东行权抑制大股东掏空对上市公司债务

融资成本的影响。
现有研究发现， 大股东掏空行为与上市公司债务

融资成本之间存在正向关系 （吴先聪等， ２０２０［４７］ ）。
基于此， 本文认为小股东行权对大股东掏空行为的

有效抑制降低上市公司债务融资成本。 具体来说，
大股东掏空会对公司经营状况产生不利影响， 使其

财务状况恶化 （郑国坚等， ２０１４［４８］ ）， 公司价值降

低 （Ｃｌａｅｓｓｅｎｓ 等， ２０００［４９］ ）， 导致债权人的投资风

险增大 （ Ｌｉｎ 等， ２０１１［５０］； Ｌｕｏ 等， ２０１５［５１］ ）。 此

时， 基于对大股东道德风险行为的预期， 理性的债权

人会在进行投资时要求更高的风险溢价 （王运通和

姜付秀， ２０１７［５２］）， 从而增加公司的债务融资成本。
因此， 在大股东掏空问题较严重的公司中， 上市公司

的债务融资成本可能较高。 当小股东行权抑制大股东

的掏空行为后， 公司的经营绩效提高， 财务状况得到

改善， 进而使公司的偿债能力增强， 债务人对借出资

金安全性的担忧减弱， 降低了公司的债务融资成本

（吴先聪等， ２０２０［４７］）。 基于此， 本文做出如下假设。
Ｈ６： 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑制

降低上市公司债务融资成本。
２􀆰 小股东行权抑制大股东掏空对上市公司创新

投入的影响。
现有研究发现， 大股东掏空行为会减少公司的创

新投入 （张瑞君等， ２０１７［５３］； 姜军等， ２０２０［５４］ ）。
基于此， 本文认为小股东行权对大股东掏空行为的有

效抑制增加上市公司创新投入。 具体而言， 首先， 当

大股东具有较强掏空动机时， 大股东将更愿意进行短

期投资， 进行创新等长期投资的动力较小 （姜付秀

等， ２０１７［５５］）； 其次， 大股东掏空行为会挤占公司原

本用于经营活动的现金流， 降低公司盈利能力 （党
宏欣， ２０２２［５６］）， 导致其陷入财务困境的可能性提高

（Ａｌｔｍａｎ， １９６８［５７］ ）， 进而使公司可用于创新投入的

经济资源减少 （姜军等， ２０２０［５４］）； 最后， 大股东的

掏空行为将会使公司遭受的融资约束程度提高 （陈
泽艺等， ２０２２［５８］）， 导致公司获取创新资源的难度加

大。 因此， 在大股东掏空问题较严重的公司中， 上市

公司的创新投入可能较少。 小股东行权抑制大股东掏

空行为后， 大股东进行创新投资的意愿提高， 且公司

可用于创新投入的资源增多， 进而使公司的创新投入

增加。 基于此， 本文做出如下假设。
Ｈ７： 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑制

增加上市公司创新投入。

三、 研究设计

（一） 样本选择与数据来源

考虑到投服中心于 ２０１６ 年 ２ 月开展持股行权试

点工作， 并于 ２０１７ 年 ４ 月在全国推广， 本文参考何

慧华和方军雄 （２０２１） ［３］ 的做法， 以 ２０１３—２０１７ 年

沪深 Ａ 股上市公司为初始样本， 并按照以下标准剔除

了部分样本： （１） 金融和保险类上市公司； （２） ＳＴ
类上市公司； （３） 存在数据缺失的上市公司样本。
同时， 还对所有公司层面的连续变量都在上下 １％的

水平上进行缩尾 （Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ） 处理。 最终得到 ３ ９２４
个公司－年度观测值。 本文的上市公司特征数据、 财

务数据、 创新投入数据以及机制检验中测算 “小股

东年度股东大会出席率” “小股东诉讼维权积极性”
指标使用的数据均从国泰安数据库 （ＣＳＭＡＲ） 获取。

（二） 双重差分模型构建

双重差分法是一种评估政策效果的计量方法， 其

将某项政策的实施看作是一项自然实验， 通过在样本

中加入一组未受政策影响的控制组， 与受政策影响的

实验组进行比较分析， 来考察政策实施对分析对象造

成的净影响。 本文参考何慧华和方军雄 （２０２１） ［３］ 的

做法， 构建如式 （１） 所示的双重差分模型， 考察投

服中心持股行权这一政策的实施对大股东掏空行为造

成的净影响， 以检验前文提出的研究假设 Ｈ１。

Ｔｕｎ＝α０＋α１×ｔｒｅａｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （１）

９９
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其中： 被解释变量 Ｔｕｎ 为大股东掏空， 本文使用两种

方式测算上市公司大股东掏空程度。 ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ 为实

验组虚拟变量 （ ｔｒｅａｔ） 和时间虚拟变量 （ｐｏｓｔ） 的交

互项， 是本文的核心变量， 其系数 α２ 反映了投服中

心持股行权对上市公司大股东掏空的净影响。
Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 为控制变量集， 参考刘超等 （２０２０） ［２］ 和焦

健等 （２０１７） ［３９］的做法， 引入以下控制变量： 公司规

模 （ ｓｉｚｅ）、 公司年龄 （ａｇｅ）、 公司杠杆率 （ ｌｅｖ）、 成

长潜力 （ｇｒｏｗｔｈ）、 股权集中度 （ ｔｏｐ）、 独立董事比

例 （Ｉｎｄｅｐ）、 管理层持股比例 （ｍａｎｓｈａｒｅ）、 两职合一

（ｄｕａｌ）、 产权性质 （ ｓｏｅ）。∑Ｙｅａｒ和∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 分别

为时间和行业固定效应， 用于控制时间因素和不随时

间变化的行业因素， 并在公司层面聚类。
（三） 变量设计与测量

１􀆰 被解释变量。
被解释变量为大股东掏空 （Ｔｕｎ）。 参考现有文

献 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［５９］； 梁上坤和陈冬华， ２０１５［６０］；
黄泽悦等， ２０２２［５］； 沈灏和辛姜， ２０２３［６１］ ）， 采用其

他应收款来衡量大股东掏空的程度， 并用总资产进行

标准化， 记为 Ｔｕｎ１。 同时， 鉴于其他应收款的增加

也可能是由公司的正常经营活动产生的， 本文还参考

刘超等 （２０２０） ［２］、 Ｗａｎｇ 和 Ｘｉａｏ （２０１１） ［６２］ 的做法，
将式 （２） 回归后的残差 （异常应收款） 作为大股东

掏空的另一个衡量指标， 记为 Ｔｕｎ２。

Ｔｕｎ１＝β０＋β１ｓｉｚｅ＋β２ ｌｅｖ＋β３ｒｏａ＋β４ ｔｏｐ＋β５ ｔｏｐ２－５

＋β６ｄｕａｌ＋β７ｂｏａｒｄ＋β８Ｉｎｄｅｐ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ε （２）

其中： ｓｉｚｅ 表示公司规模； ｌｅｖ 表示公司杠杆率； ｒｏａ
表示公司盈利能力； ｔｏｐ 表示股权集中度， Ｉｎｄｅｐ 表示

独立董事比例； ｔｏｐ２－５表示股权制衡度， 用第二到第

五大股东持股比例衡量； ｂｏａｒｄ 表示董事会规模， 用

董事会人数的自然对数衡量； Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 的含义与式

（１） 相同。
２􀆰 解释变量。
解释变量为投服中心持股行权试点 （ ｔｒｅａｔ ×

ｐｏｓｔ）。 ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ 为实验组虚拟变量 （ ｔｒｅａｔ） 和时间

虚拟变量 （ ｐｏｓｔ） 的交互项。 ｔｒｅａｔ 为实验组虚拟变

量。 考虑到投服中心首先在上海、 湖南和广东 （除
深圳外） 试点运行， 为使对照组与实验组的其他特

征尽可能接近自然实验， 本文参照何慧华和方军雄

（２０２１） ［３］的处理方式， 选取浙江、 湖北和深圳作为

对照组。 具体而言， 上市公司处于投服中心试点省市

时， ｔｒｅａｔ 取 １； 当上市公司所在地临近投服中心试点

省市 （浙江、 湖北和深圳） 时， ｔｒｅａｔ 取 ０。 ｐｏｓｔ 为投

服中心试点前后的时间虚拟变量。 由于试点工作是在

２０１６ 年开展， ２０１７ 年 ５ 月结束， 因此如果是 ２０１６ 年

或 ２０１７ 年， 则 ｐｏｓｔ 取 １。 同时， 考虑到 ２０１５ 年股灾

的巨大影响， 本文参考何慧华和方军雄 （２０２１） ［３］ 的

做法， 剔除 ２０１５ 年， 定义 ２０１３ 年和 ２０１４ 年 ｐｏｓｔ
取 ０。

３􀆰 控制变量。
参考刘超等 （２０２０） ［２］、 王垒等 （２０２０） ［６３］ 和焦

健等 （２０１７） ［３９］ 的做法， 本文引入以下控制变量

（Ｃｏｎｔｒｏｌｓ）： （１） 公司规模 （ ｓｉｚｅ）， 用总资产的自然

对数衡量。 不同规模的公司的大股东掏空程度不同

（王垒等， ２０２０［６３］）。 （２） 公司年龄 （ａｇｅ）， 用 “当
年年份－上市年份” 的自然对数衡量。 公司年龄会影

响大股东掏空程度 （焦健等， ２０１７［３９］ ）。 （３） 公司

杠杆率 （ ｌｅｖ）， 用总负债与总资产之比衡量。 公司杠

杆率会影响大股东的掏空动机和能力 （王垒等，
２０２０［６３］）。 （４） 成长潜力 （ｇｒｏｗｔｈ）， 用营业收入增

长率来衡量。 较高的公司成长潜力可提供较多的资金

用于大股东掏空 （Ｊｉａｎｇ 等， ２０１０［５９］ ）。 （５） 股权集

中度 （ ｔｏｐ）， 用第一大股东持股比例衡量。 股权集中

度越高， 大股东的掏空能力越强。 （６） 独立董事比

例 （ Ｉｎｄｅｐ）， 用董事会中独立董事占比衡量。 独立董

事可约束大股东的掏空行为 （ Ｂｏａｔｅｎｇ 和 Ｈｕａｎｇ，
２０１７［６４］）。 （７） 管理层持股比例 （ｍａｎｓｈａｒｅ）， 用管

理层持股数量占比衡量。 管理层持股比例越高， 管理

层越有可能为维护自身利益而约束大股东的掏空行

为。 （８） 两职合一 （ｄｕａｌ）， 当董事长与总经理为同

一人时取 １， 否则取 ０。 董事长和总经理由一人兼任

会影响董事会的独立性， 进而对控股股东的利益侵占

行为产生影响 （高雷等， ２００６［６５］ ）。 （９） 产权性质

（ ｓｏｅ）， 当企业为国有企业时取 １， 否则取 ０。 国有上

市公司控股股东的利益侵占情况比非国有上市公司更

为严重 （李增泉等， ２００４［４０］）。
（四） 描述性统计

表 １ 给出了本文主要变量的描述性统计结果。 结

果显示， 样本中上市公司其他应收款占比 （Ｔｕｎ１）
的均值为 １􀆰 ７％， 最大值为 １６􀆰 ４％， 与研究大股东掏

空的现有文献的统计结果基本一致 （黄泽悦等，
２０２２［５］）， 这一结果反映出大股东掏空行为在我国上

市公司中普遍存在。 ｔｒｅａｔ 的均值为 ０􀆰 ４６５， 说明样本

期间大约有 ４６􀆰 ５％的上市公司处于投服中心持股行

权的试点地区。
００１
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表 １ 描述性统计

变量名 观测个数 均值 标准差 中位数 最小值 最大值

Ｔｕｎ１ ３ ９２４ ０􀆰 ０１７ ０􀆰 ０２５ ０􀆰 ００９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 １６４

Ｔｕｎ２ ３ ９２４ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０２０ ０􀆰 ０００ －０􀆰 ０７２ ０􀆰 ０９２

ｔｒｅａｔ ３ ９２４ ０􀆰 ４６５ ０􀆰 ４９９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

ｐｏｓｔ ３ ９２４ ０􀆰 ５３５ ０􀆰 ４９９ １􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

ｓｉｚｅ ３ ９２４ ２２􀆰 １１５ １􀆰 ３０１ ２１􀆰 ９６８ １９􀆰 ５０６ ２６􀆰 ６９５

ａｇｅ ３ ９２４ ２􀆰 １６５ ０􀆰 ７４９ ２􀆰 ０７９ ０􀆰 ０００ ３􀆰 ２１９

ｌｅｖ ３ ９２４ ０􀆰 ４１６ ０􀆰 ２０５ ０􀆰 ４０４ ０􀆰 ０５４ ０􀆰 ９４２

ｔｏｐ ３ ９２４ ３３􀆰 ４１２ １４􀆰 ４９５ ３１􀆰 １３５ ８􀆰 ７７０ ７５􀆰 １６０

Ｉｎｄｅｐ ３ ９２４ ３７􀆰 ５４１ ５􀆰 ４３６ ３３􀆰 ３３０ ３３􀆰 ３３０ ５７􀆰 １４０

ｍａｎｓｈａｒｅ ３ ９２４ １３􀆰 ６２３ １９􀆰 ０９４ １􀆰 ３４１ ０􀆰 ０００ ６９􀆰 ２９４

ｄｕａｌ ３ ９２４ ０􀆰 ３０４ ０􀆰 ４６０ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

ｇｒｏｗｔｈ ３ ９２４ ０􀆰 ２３８ ０􀆰 ５２９ ０􀆰 １３９ －０􀆰 ６０６ ３􀆰 ８８８

ｓｏｅ ３ ９２４ ０􀆰 ２８１ ０􀆰 ４４９ ０􀆰 ０００ ０􀆰 ０００ １􀆰 ０００

四、 实证结果分析

为检验上市公司小股东行权对大股东掏空行为的

抑制作用， 本文从以下几个方面进行实证分析：
（１） 考察小股东行权对大股东掏空行为的影响；
（２） 采用平行趋势检验、 安慰剂检验以及其他稳健

性检验方法考察基准结果是否稳健； （３） 对理论分

析部分提出的两个机制进行检验； （４） 从外部审计

监督和内部股权制衡两个方面进行异质性分析；
（５） 从债务融资成本和创新投入两个层面考察小股东

行权影响大股东掏空对上市公司质量产生的经济后果。
（一） 基准回归结果： 上市公司小股东行权抑制

大股东的掏空行为

表 ２ 汇报了投服中心持股行权与其他应收款占比

和异常应收款的基准回归结果。 其中， 列 （１）、 列

（３） 为单变量回归结果。 结果显示， 交互项 （ ｔｒｅａｔ×
ｐｏｓｔ） 与其他应收款占比和异常应收款的回归系数均

为负， 且至少在 ５％的水平上显著。 这表明投服中心

持股行权对试点地区上市公司大股东的掏空行为具有

显著的抑制作用， 与本文的假设 Ｈ１ 相符。 由于企业

规模、 杠杆率、 股权集中度、 独立董事占比等因素也

可能对大股东掏空产生影响， 因此进一步引入了式

（１） 中给出的控制变量， 全变量回归结果在列 （２）、

列 （４） 中列示。 可以看出， 交互项 （ ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ） 与

其他应收款占比的系数为－０􀆰 ００３， 与异常应收款的

系数也为－０􀆰 ００３， 且均在 ５％的水平上显著。 这一结

果仍与本文的理论结论相符。 上述结果表明， 小股东

行权对试点地区上市公司的大股东掏空行为有显著的

抑制作用， 支持了本文的假设 Ｈ１。

表 ２ 投服中心持股行权与大股东掏空

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ２

ｔｒｅａｔ
０􀆰 ０１９
（１􀆰 ０８）

０􀆰 ０２０∗∗∗

（７􀆰 ８８）
０􀆰 ０２０∗∗∗

（１４􀆰 ９９）
０􀆰 ０２２∗∗∗

（８􀆰 ７５）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 ４９）
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 ０５）
－０􀆰 ００４∗∗∗

（－２􀆰 ７１）
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 １９）

ｓｉｚｅ
０􀆰 ００１
（０􀆰 ９４）

０􀆰 ００８∗∗∗

（６􀆰 ２９）

ｌｎａｇｅ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ０７）

－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ２５）

ｔｌ
０􀆰 ００４
（０􀆰 ８３）

－０􀆰 ０４７∗∗∗

（－９􀆰 ３７）

ｔｏｐ１
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ２０）

０􀆰 ０００∗∗∗

（３􀆰 ２４）

Ｉｎｄｅｐ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ５４）

－０􀆰 ０００
（－１􀆰 １９）

ｍａｎｓｈａｒｅ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ５８）

－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ４９）

１０１
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续前表

变量
（１） （２） （３） （４）

Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ２

ｄｕａｌ
０􀆰 ００１
（０􀆰 ５８）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ０７）

ｇｒｏｗｔｈ
０􀆰 ０００
（０􀆰 ０２）

０􀆰 ００１
（１􀆰 ０６）

ｓｏｅ
－０􀆰 ００６
（－１􀆰 ０３）

－０􀆰 ００７
（－１􀆰 ３７）

＿ｃｏｎｓ
０􀆰 ００９
（１􀆰 ０２）

－０􀆰 ０１４
（－０􀆰 ４９）

－０􀆰 ００８∗∗∗

（－２２􀆰 ０８）
－０􀆰 １６１∗∗∗

（－５􀆰 ７０）

年份固定 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是

Ｎ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ４８３ ０􀆰 ４６９ ０􀆰 １６０ ０􀆰 ２１８

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

字为 ｔ 值， 标准误经公司层面聚类调整； 下同。

（二） 稳健性检验

１􀆰 平行趋势检验。
平行趋势假定是采用 ＤＩＤ 方法的前提条件， 即

处理组和控制组在投服中心持股行权展开试点前各年

度应该具有一致的大股东掏空趋势。 为检验是否满足

平行趋势假定， 本文参考何慧华和方军雄 （２０２１） ［３］的

做法， 构建如下模型：

Ｔｕｎ＝α０＋α１×ｔｒｅａｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｂｅｆｏｒｅ２＋α３×ｔｒｅａｔ
×ｂｅｆｏｒｅ１＋α４×ｔｒｅａｔ×ｃｕｒｒｅｎｔ＋α５×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ１

＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （３）

其中： 如果是 ２０１４ 年及以前， ｂｅｆｏｒｅ２ 取 １， 否则取

０； 如果是 ２０１５ 年， ｂｅｆｏｒｅ１ 取 １， 否则取 ０； 如果是

２０１６ 年， ｃｕｒｒｅｎｔ 取 １， 否则取 ０； 如果是 ２０１７ 年，
ｐｏｓｔ１ 取 １， 否则取 ０。 其余变量定义与式 （１） 相同。
表 ３ 汇报了平行趋势检验结果。 表 ３ 列 （１） 给出了

被解释变量为其他应收款占比的回归结果， 列 （２）
给出了被解释变量为异常应收款的回归结果。 可以看

出， 投服中心持股行权开展试点前， 交互项 ｔｒｅａｔ ×
ｂｅｆｏｒｅ２ 和 ｔｒｅａｔ×ｂｅｆｏｒｅ１ 的回归系数均不显著； 持股行权

开展试点后， 交互项 ｔｒｅａｔ×ｃｕｒｒｅｎｔ 和 ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ１ 的回归

系数均显著为负。 上述结果表明平行趋势检验通过。
２􀆰 安慰剂检验。
为排除随机性因素或其他政策对大股东掏空的影

响， 本文参考何慧华和方军雄 （２０２１） ［３］ 的做法， 通

过改变投服中心持股行权开展试点的时间进行安慰剂

检验， 将开展试点的年份统一提前 ４ 年重新回归， 若

回归结果中交互项 ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ２ 的回归系数不再显著，
则说明大股东掏空行为的减少是由于小股东行权。 表

３ 列 （３）、 列 （４） 汇报了试点年份提前 ４ 年的回归

结果。 可以看出， 试点开展时间提前 ４ 年后， 交互项

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ２ 的回归系数并不显著， 这在一定程度上表

明， 大股东掏空行为的减少是因为小股东行权， 而非

其他因素造成的。
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图 １　 １ ０００ 次安慰剂检验 ｔ 统计量核密度图
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图 ２　 １ ０００ 次安慰剂检验回归系数核密度图

此外， 本文还通过随机设定投服中心持股行权试

点时间的方式进行了安慰剂检验。 具体来说， 我们随

机赋值试点时间， 然后用随机赋值的试点时间对式

（１） 进行回归， 将交互项的回归系数和标准误记录

下来， 计算 ｔ 统计量。 将上述过程重复 １ ０００ 次后，
得到 １ ０００ 个 ｔ 统计量。 图 １ 是 ｔ 统计量的核密度图。
从图 １ 中可以看出， 交互项回归系数的 ｔ 值的绝对值

都小于表 ２ 中真实解释变量回归系数的 ｔ 值的绝对

值。 图 ２ 是交互项回归系数的核密度图， 可以看出，
２０１
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交互项的回归系数大致服从以 ０ 为均值的正态分布，
其绝对值小于表 ２ 列 （２）、 列 （４） 中系数的绝对

值。 上述结果表明， 随机投服中心持股行权时间并不

能显著影响大股东的掏空行为， 进而说明小股东行权

对大股东掏空行为的抑制作用并非是由不可观测的因

素所驱动。

表 ３ 稳健性检验

变量
平行趋势检验 安慰剂检验

Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２

ｔｒｅａｔ
０􀆰 ０１７∗∗∗

（８􀆰 ０１）
０􀆰 ００２∗

（１􀆰 ９０）
０􀆰 ００１
（０􀆰 ６８）

０􀆰 ００２
（１􀆰 １５）

ｔｒｅａｔ×ｂｅｆｏｒｅ２
－０􀆰 ００２
（－１􀆰 ５２）

－０􀆰 ００２
（－１􀆰 ４６）

ｔｒｅａｔ×ｂｅｆｏｒｅ１
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ７４）

－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ６６）

ｔｒｅａｔ×ｃｕｒｒｅｎｔ
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ７８）
－０􀆰 ００２∗

（－１􀆰 ８２）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ１
－０􀆰 ００７∗∗∗

（－４􀆰 ０９）
－０􀆰 ００６∗∗∗

（－４􀆰 ０２）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ２
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ７９）

－０􀆰 ００２
（－１􀆰 １４）

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ００２
（－０􀆰 ０７）

－０􀆰 ０６５∗∗∗

（－６􀆰 ２７）
０􀆰 ０８９∗∗∗

（３􀆰 ６５）
－０􀆰 ０３１
（－１􀆰 ６０）

年份固定 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是

控制变量 是 是 是 是

Ｎ ４ ９０２ ５ ０５４ ３ １０４ ３ １０４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ５０４ ０􀆰 ０５７ ０􀆰 １５６ ０􀆰 ０４８

３􀆰 其他稳健性检验。
除上述稳健性检验外， 本文还做了以下稳健性检

验。 一是调整试点窗口。 在前文研究中， 我们未包括

２０１５ 年的样本。 因此， 在这一部分， 我们将 ２０１５ 年

的样本考虑进来， 重新定义时间虚拟变量 ｐｏｓｔ３。 如

果是 ２０１３ 年、 ２０１４ 年或 ２０１５ 年， ｐｏｓｔ３ 取 ０； 如果是

２０１６ 年或 ２０１７ 年， ｐｏｓｔ３ 取 １。 用 ｐｏｓｔ３ 替代式 （１）
中的 ｐｏｓｔ， 重新对式 （１） 进行回归， 回归结果在表

４ 列 （１）、 列 （２） 中汇报。 二是控制地区固定效

应。 在式 （１） 的基础上， 我们进一步控制了地区固

定效应， 回归结果在表 ４ 列 （３）、 列 （４） 中给出。
三是将试点地区以外全部地区作为对照组。 在前文

中， 我们仅将浙江省、 湖北省和深圳市作为对照组，
而文章的结果可能是由这种特殊的对照组选择导致

的。 因此， 在这一部分， 我们将试点地区以外的全部

地区作为对照组， 重新对式 （１） 进行回归， 回归结

果在表 ４ 列 （５）、 列 （６） 中给出。 四是 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ
检验。 为控制其他公司层面因素的影响， 我们对主回

归进行了 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 检验。 以试点地区之外全部地区

的上市公司为对照组， 通过近邻匹配法进行１ ∶ ４匹
配， 回归结果在表 ４ 列 （７）、 列 （８） 中汇报。 五是

替换被解释变量。 参考刘少波和马超 （２０１６） ［６６］、 叶

康涛等 （２００７） ［６７］的做法， 使用其他应收款的年度增

量来衡量大股东掏空的程度， 并用总资产进行标准

化， 记为 Ｔｕｎ３。 回归结果在表 ４ 列 （９） 中给出。 从

表 ４ 可以看出， 上述结果与基准回归结果基本相符，
进一步支持了本文的结论。
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表 ４ 其他稳健性检验

变量
调整试点窗口 地区固定效应 全部地区为对照组 ＰＳＭ⁃ＤＩＤ 替换被解释变量

Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ３ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ３

ｔｒｅａｔ
０􀆰 ０００
（０􀆰 ３０）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ６６）

０􀆰 ００１
（１􀆰 １７）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ３
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 ０４）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ００３∗∗

（－１􀆰 ９７）
－０􀆰 ００５∗∗∗

（－３􀆰 ６６）

ｔｒｅａｔ１
０􀆰 ０００
（０􀆰 ３０）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ６６）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ２６）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ８１）

ｔｒｅａｔ１×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 ０４）
－０􀆰 ００３∗

（－１􀆰 ８２）
－０􀆰 ００３∗∗

（－２􀆰 ２４）

＿ｃｏｎｓ
０􀆰 ０２３
（１􀆰 ５５）

－０􀆰 ０６９∗∗∗

（－６􀆰 ６２）
０􀆰 ０２１
（１􀆰 ３３）

－０􀆰 ０６９∗∗∗

（－６􀆰 ２９）
０􀆰 ０２３
（１􀆰 ５５）

－０􀆰 ０６９∗∗∗

（－６􀆰 ６２）
０􀆰 ０２４
（１􀆰 ５９）

－０􀆰 ０６９∗∗∗

（－６􀆰 ７３）
－０􀆰 ０２８∗∗∗

（－３􀆰 ００）

年份固定 是 是 是 是 是 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是 是 是 是 是 是

控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是 是

地区固定 否 否 是 是 否 否 否 否 否

Ｎ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ７３１ ３ ７３１ ３ ９２３

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １３３ ０􀆰 ０５５ ０􀆰 １６１ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 １３３ ０􀆰 ０５５ ０􀆰 １３７ ０􀆰 ０６０ ０􀆰 ０２２

（三） 机制检验

根据理论分析部分， 投服中心持股行权可能通过

以下两条路径影响上市公司的大股东掏空行为： 其

一， 通过发挥示范引领作用， 引导中小投资者主动行

权， 积极参加股东大会 （何慧华和方军雄； ２０２１［３］ ），
越多中小股东参与股东大会， 就越有助于抑制大股东

的掏空行为 （黄泽悦等， ２０２２［５］ ）； 其二， 通过对存

在大股东掏空情形的上市公司及其控股股东发起司法

诉讼， 提高大股东的掏空成本， 进而抑制大股东的掏

空行为。
１􀆰 小股东行权提高小股东在股东大会中的出

席率。
为检验假设 Ｈ２， 首先， 本文构建如下模型， 对

投服中心持股行权后， 试点地区上市公司年度股东大

会整体出席情况进行分析。

Ｂｒｓｈａｒｅ＝α０＋α１×ｔｒｅａｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （４）

其中， Ｂｒｓｈａｒｅ 表示年度股东大会整体出席情况， 用

当年股东大会出席股份比例来衡量。 其余变量含义与

式 （１） 相同。 回归结果在表 ５ 列 （１） 中给出。 可

以看出， 交互项 （ ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ） 与股东大会出席股份

比例回归系数在 ５％的水平上显著为正， 表明投服中

心持股行权显著提高了试点地区上市公司股东大会出

席率。
其次， 本文考察投服中心持股行权后， 试点地区

上市公司中小股东出席年度股东大会的情况， 建立如

下模型：

ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄｉｎｇ＝α０＋α１×ｔｒｅａｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （５）

其中， ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄｉｎｇ 表示中小股东出席年度股东大

会的情况。 参考何慧华和方军雄 （２０２１） ［３］ 的做法，
使用以下两个变量来衡量中小股东的出席情况： （１）
当年股东大会出席股份比例减第一大股东持股比例，
记为 ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄｉｎｇ１； （２） 当年股东大会出席股份

比例减前三大股东持股比例之和， 记为 ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄ⁃
ｉｎｇ２。 其余变量含义与式 （１） 相同。 回归结果在表

５ 列 （２）、 列 （３） 中汇报。 可以很容易地看出， 列

（２）、 列 （３） 中交互项 （ ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ） 的系数均在 ５％
的水平上显著为正， 表明投服中心持股行权能够显著

提高年度股东大会的中小股东出席率。
４０１
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上述结果说明， 投服中心的确通过持股行权起到

了示范引领的作用， 它引导更多中小股东主动行权，
积极参与股东大会， 降低掏空议案通过的可能性， 减

少大股东掏空行为的发生。
２􀆰 小股东行权提高小股东诉讼维权积极性。
为检验假设 Ｈ３， 本文构建如下回归模型：

Ｌａｗｓｕｉｔ＝α０＋α１×ｔｒｅａｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （６）

其中， Ｌａｗｓｕｉｔ 表示小股东诉讼维权积极性。 参考何

慧华和方军雄 （２０２１） ［３］的做法， 使用公司当年的被

诉讼情况来衡量小股东诉讼维权积极性。 若公司当

年发生了诉讼案件， 则 Ｌａｗｓｕｉｔ 取 １， 否则取 ０。 考

虑到这一指标的数据特征， 本文使用 Ｌｏｇｉｔ 模型进行

回归。 上市公司是否发生诉讼案件的数据来源于国

泰安数据库。 式 （ ６） 中其他变量含义与式 （ １）
相同。

回归结果在表 ５ 列 （４） 中给出。 回归结果显

示， 交互项 （ ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ） 的系数为正， 且在 ５％的水

平上显著， 表明投服中心持股行权后， 试点地区小股

东诉讼维权积极性显著提高。 上述结果说明， 投服中

心的存在使更多的中小股东愿意通过诉讼的方式维护

自身权益， 增加了大股东的掏空成本， 进而抑制了大

股东掏空的发生。

表 ５ 机制检验

变量
中小股东在股东大会中的出席率 小股东诉讼维权积极性

Ｂｒｓｈａｒｅ ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄｉｎｇ１ ＭｉｎｏｒｉｔｙＨｏｌｄｉｎｇ２ Ｌａｗｓｕｉｔ

ｔｒｅａｔ
－１􀆰 ０４１
（－１􀆰 ５７）

－１􀆰 ２２４∗

（－１􀆰 ８６）
－０􀆰 ６８５
（－１􀆰 ４３）

－０􀆰 ４８２∗∗∗

（－２􀆰 ８１）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
１􀆰 ３２１∗∗

（２􀆰 ００）
１􀆰 ３２１∗∗

（２􀆰 ０５）
１􀆰 １４４∗∗

（２􀆰 ２３）
０􀆰 ３５８∗∗

（２􀆰 ０１）

＿ｃｏｎｓ
－５􀆰 ４６６
（－０􀆰 ９７）

－６􀆰 ３４８
（－１􀆰 １３）

－３􀆰 １９０
（－０􀆰 ７４）

年份固定 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是

控制变量 是 是 是 是

Ｎ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ６５８

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 ５５９ ０􀆰 ３６４ ０􀆰 １９７

Ｐｓｅｕｄｏ⁃Ｒ２ ０􀆰 １２０

（四） 调节效应检验

１􀆰 外部审计监管的调节效应。
为检验假设 Ｈ４， 本文参考李姝等 （２０２１） ［６８］ 的

做法， 使用审计师行业专长来衡量外部审计监管质

量。 当审计师行业专长大于等于 １０％时， 认为企业

具有高质量的外部审计监管； 反之， 当审计师行业专

长小于 １０％时， 认为企业具有低质量的外部审计监

管。 分组回归结果在表 ６ 列 （１） ～ 列 （４） 中给出。
可以看出， 无论是其他应收款占比还是异常应收款作

为因变量， 交互项 （ ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ） 的回归系数均在低

质量外部审计监管样本中显著为负， 而在高质量外部

审计监管样本中不显著， 且系数的绝对值也在低质量

外部审计监管样本中更大。 上述结果表明， 小股东行

权对大股东掏空的抑制作用在外部审计监管质量较低

的企业中更显著， 支持了假设 Ｈ４。
２􀆰 内部股权制衡的调节效应。
为检验假设 Ｈ５， 本文将股权制衡度由大到小排

序并三等分， 然后剔除中间组， 将最大组作为高股

权制衡度组， 最小组作为低股权制衡度组。 分组回

归结果在表 ６ 中汇报。 可以看出， 无论是其他应收

款占比还是异常应收款作为因变量， 交互项 （ ｔｒｅａｔ
×ｐｏｓｔ） 的回归系数均在高股权制衡度组中显著为

负， 而在低股权制衡度组中不显著， 且系数的绝对

值也在高股权制衡度组中更大。 上述结果表明， 小

股东行权对大股东掏空的抑制作用在高股权制衡度

的企业中更显著， 说明小股东行权对于第一大股东

与其他股东的合谋掏空行为具有较强的抑制作用，
支持了假设 Ｈ５ｂ。
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表 ６ 异质性检验

变量

Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２ Ｔｕｎ１ Ｔｕｎ２

高质量

审计监管

低质量

审计监管

高质量

审计监管

低质量

审计监管
低股权制衡度 高股权制衡度 低股权制衡度 高股权制衡度

ｔｒｅａｔ
－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ８８）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ８５）

－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ９１）

０􀆰 ００３
（１􀆰 ４９）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ４５）

－０􀆰 ００１
（－０􀆰 ２１）

０􀆰 ００２
（０􀆰 ８１）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ４９）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 １８）

－０􀆰 ００５∗∗

（－２􀆰 １３）
０􀆰 ０００
（０􀆰 １６）

－０􀆰 ００６∗∗∗

（－２􀆰 ７２）
－０􀆰 ００３
（－１􀆰 １３）

－０􀆰 ００５∗

（－１􀆰 ９１）
－０􀆰 ００４
（－１􀆰 ５４）

－０􀆰 ００５∗∗

（－１􀆰 ９７）

＿ｃｏｎｓ
０􀆰 ００８
（０􀆰 ４４）

０􀆰 ０２６
（１􀆰 ０４）

－０􀆰 ０７３∗∗∗

（－４􀆰 ９７）
－０􀆰 ０６９∗∗∗

（－４􀆰 ４９）
０􀆰 ０２４
（１􀆰 ０９）

０􀆰 ０２０
（０􀆰 ７０）

－０􀆰 ０５７∗∗∗

（－３􀆰 ７２）
－０􀆰 ０８８∗∗∗

（－３􀆰 ８７）

年份固定 是 是 是 是 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是 是 是 是 是

控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是

Ｎ ２ ０９８ １ ８２１ ２ ０９８ １ ８２１ １ ３９６ １ ２１６ １ ３９６ １ ２１６

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １３２ ０􀆰 １３０ ０􀆰 ０４８ ０􀆰 ０６６ ０􀆰 １５１ ０􀆰 １２５ ０􀆰 ０４５ ０􀆰 ０７６

（五） 经济后果检验

１􀆰 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑制降

低了上市公司债务融资成本。
为检验假设 Ｈ６， 本文构建如下三重差分模型：

Ｄｅｂｔｃｏｓｔ＝α０＋α１×ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
＋α３×ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ＋α４×ｈｔｕｎ１×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （７）

其中， Ｄｅｂｔｃｏｓｔ 表示上市公司的债务融资成本， 参考

吴先聪等 （２０２０） ［４７］的做法， 使用利息支出与总负债

的比值来衡量公司的债务融资成本， 并将计算结果放

大 １００ 倍， 记为 Ｄｅｂｔｃｏｓｔ１。 此外， 本文还借鉴王运通

和姜付秀 （２０１７） ［５２］的做法， 令公司债务融资成本 ＝
１００×利息支出 ／ （ （年初总负债＋年末总负债） ／ ２）， 记

为 Ｄｅｂｔｃｏｓｔ２。 ｈｔｕｎ１ 为上市公司是否存在严重大股东

掏空问题指示变量， 若投服中心行权前上市公司大股

东掏空程度大于样本中位数， 则 ｈｔｕｎ１ 取 １， 否则取

０。 Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示控制变量集， 参考现有文献 （吴先

聪等， ２０２０［４７］； 王运通和姜付秀， ２０１７［５２］ ）， 选取

以下控制变量： 公司规模 （ｓｉｚｅ）、 资产负债率 （ ｌｅｖ）、
成长性 （ ｇｒｏｗｔｈ）、 盈利能力 （ ｒｏａ）、 自由现金流

（ＣＦＯ）、 两职合一 （ ｄｕａｌ）、 董事会规模 （ ｂｏａｒｄ）、
是否为 国 有 企 业 哑 变 量 （ ｓｏｅ ） 以 及 投 资 机 会

（ ｔｏｂｉｎ）。 ｈｔｕｎ１× ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ 是本部分的核心变量， 其

系数 α１ 反映投服中心行权产生的掏空治理效应对融

资成本的影响。 此外， 本文还对时间固定效应和行业

固定效应进行了控制。
回归结果如表 ７ 列 （１）、 列 （２） 所示。 可以看

出， 无论是用上述两个指标中的哪个指标来衡量公司

债务融资成本， ｈｔｕｎ１× ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ 的回归系数至少在

１０％的水平上显著为负。 上述结果表明， 小股东行权

产生的掏空治理效应会降低上市公司的融资成本， 与

本文的预期一致。
２􀆰 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑制增

加了上市公司创新投入。
为检验假设 Ｈ７， 本文构建如下三重差分模型：

Ｒｄｉｎｖ＝α０＋α１×ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋α２×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ＋α３

×ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ＋α４×ｈｔｕｎ１×ｐｏｓｔ＋Ｃｏｎｔｒｏｌｓ

＋ ∑Ｙｅａｒ ＋ ∑Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ＋ ε （８）

其中， Ｒｄｉｎｖ 表示上市公司的创新投入。 借鉴党力等

（２０１５） ［６９］的做法， 采用公司研发投入的对数衡量公

司的创新投入。 ｈｔｕｎ１ 为上市公司是否存在严重大股

东掏空问题指示变量， 若投服中心行权前上市公司大

股东掏空程度大于样本中位数， 则 ｈｔｕｎ１ 取 １， 否则

取 ０。 Ｃｏｎｔｒｏｌｓ 表示控制变量集， 参考现有文献 （何
瑛等， ２０１９［７０］； 李文贵和余明桂， ２０１５［７１］ ）， 选取

以下控制变量： 企业杠杆率 （ｌｅｖ）、 投资机会 （ｔｏｂｉｎ）、
经营性现金流 （ｃｆｌｏｗ）、 成长潜力 （ｇｒｏｗｔｈ）、 企业规

模 （ ｓｉｚｅ）。 ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ 是本部分的核心变量， 其

６０１



　 ２０２３ 年第 １０ 期 ·工商管理·

系数 α１ 反映投服中心行权产生的掏空治理效应对创

新投入的影响。 此外， 本文还对时间固定效应和行业

固定效应进行了控制。
回归结果在表 ７ 列 （３）、 列 （４） 中汇报。 从列

（３） 可以看出， 在进行单变量回归时， ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×
ｐｏｓｔ 的回归系数在 ５％的水平上显著为正； 列 （４） 表

明， 在加入相应的控制变量回归后， ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
的回归系数仍在 ５％的水平上显著为正。 上述回归结

果在一定程度上验证了小股东行权产生的掏空治理效

应会增加上市公司的创新投入， 与本文预期一致。

表 ７ 经济后果检验

变量
融资成本 创新投入

Ｄｅｂｔｃｏｓｔ１ Ｄｅｂｔｃｏｓｔ２ Ｒｄｉｎｖ Ｒｄｉｎｖ

ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ０００∗

（－１􀆰 ９３）
－０􀆰 ００４∗∗

（－２􀆰 ２５）
０􀆰 ９６２∗∗

（２􀆰 １３）
０􀆰 ９８２∗∗

（２􀆰 １８）

ｔｒｅａｔ×ｐｏｓｔ
０􀆰 ０００
（１􀆰 ６２）

０􀆰 ００２∗

（１􀆰 ７９）
－０􀆰 ５８２∗

（－１􀆰 ７５）
－０􀆰 ５６３∗

（－１􀆰 ６９）

ｈｔｕｎ１×ｔｒｅａｔ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 １２）

０􀆰 ００１
（０􀆰 ３７）

－０􀆰 ３２２
（－０􀆰 ９２）

－０􀆰 ３１２
（－０􀆰 ９０）

ｈｔｕｎ１×ｐｏｓｔ
－０􀆰 ０００
（－０􀆰 ４３）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ４８）

－０􀆰 ０５６
（－０􀆰 ２２）

－０􀆰 １０８
（－０􀆰 ４３）

ｔｒｅａｔ
０􀆰 ０００
（１􀆰 ３２）

０􀆰 ０００
（０􀆰 ３２）

１２􀆰 １３８∗∗∗

（５１􀆰 ９９）
１２􀆰 ０３６∗∗∗

（４２􀆰 ４０）

＿ｃｏｎｓ
－０􀆰 ００５∗∗∗

（－３􀆰 ７８）
－０􀆰 ０１４∗

（－１􀆰 ７２）
９􀆰 ０９８∗∗∗

（１２７􀆰 ６２）
－９􀆰 ５６２∗

（－１􀆰 ６９）

年份固定 是 是 是 是

行业固定 是 是 是 是

控制变量 是 是 是 是

Ｎ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４ ３ ９２４

Ａｄｊ⁃Ｒ２ ０􀆰 １５１ ０􀆰 ６４６ ０􀆰 ８３４ ０􀆰 ８３６

五、 研究结论与展望

（一） 研究结论

本文基于投服中心开展持股行权试点工作这一准

自然实验， 以 ２０１３—２０１７ 年中国 Ａ 股非金融类上市

公司为研究样本， 采用双重差分法实证检验上市公司

小股东行权与大股东掏空行为之间的关系及其变化，
得到以下主要研究结论。

第一， 上市公司小股东行权有效约束大股东的掏

空行为。 我们运用委托代理理论和威慑理论， 基于小

股东视角， 以投服中心持股行权试点工作开展为标志

的实证结果证实： 小股东行权与大股东掏空行为负相

关。 小股东行权有效约束了大股东的掏空行为的研究

结论， 从小股东积极行权和维权两个方面印证了张照

南等 （２０２０） ［７２］、 黄泽悦等 （２０２２） ［５］ 关于中小股东

积极主义有效约束大股东掏空行为的观点， 进而拓展

了相关公司治理理论的应用边际， 丰富了大股东掏空

行为治理方面的相关文献。 另外， 长久以来， 减少大

股东掏空行为， 维护中小股东合法权益是我国资本市

场制度建设的核心 （何慧华和方军雄， ２０２１［３］ ）， 本文

基于小股东行权视角强调投资者保护的自为机制对大

股东掏空行为的治理作用， 为更好地完善投资者保护

的自为机制， 推动我国资本市场高质量发展提供了

证据。
第二， 小股东在年度股东大会中的出席率和小股

东诉讼维权积极性是小股东行权有效抑制大股东掏空

行为的重要因素。 本文阐明了小股东行权约束大股东

掏空的作用机制： 提高小股东在年度股东大会中的出

席率和小股东诉讼维权积极性。 一方面， 小股东行权

有利于带动更多的中小股东出席上市公司的年度股东

大会， 进而降低了会议中掏空议案通过概率， 使得大

股东掏空行为减少。 另一方面， 小股东行权提高了小

股东诉讼维权积极性， 使得大股东的违规成本提高，
进而减少了大股东的掏空行为。 相关结论为有关部门

进一步推进投服中心持股行权工作、 完善中小投资者

保护制度提供了理论支持。
第三， 对于上市公司不同的外部审计监管程度和

内部股权制衡度， 小股东行权对其大股东掏空行为的

抑制作用存在差异。 本文阐明了外部审计监管程度和

内部股权制衡度对小股东行权影响大股东掏空行为的

调节效应， 实证结果证实： 小股东行权对大股东掏空

行为的抑制作用， 在外部审计监管程度较低的上市公

司和内部股权制衡度较高的上市公司中更为显著。 因

此， 从上市公司内、 外部治理环境角度发现外部审计

监管程度和内部股权制衡度是影响小股东行权与大股

东掏空行为负向关系的重要调节变量， 为进一步明确

投服中心持股行权的治理对象， 根据上市公司不同

内、 外部治理环境， 因事制宜地开展持股行权工作，
进而约束大股东的掏空行为提供了依据。

第四， 小股东行权对大股东掏空行为的有效抑

制降低了上市公司的债务融资成本， 增加了上市公

司的创新投入。 文章从企业融资和创新两方面揭示
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了小股东行权约束大股东掏空行为的经济后果， 实

证结果证实： 小股东行权对大股东掏空的抑制有助

于企业债务融资成本的降低和技术创新投入的增

加， 因而从融资和创新的角度探讨了小股东行权抑

制大股东掏空对上市公司高质量发展的促进作用，
这为有关部门进一步开展大股东掏空行为治理工

作， 进而推动我国上市公司高质量发展提供了理论

和实证支持。
（二） 管理启示

我们从上述研究结论中， 不难得出如下三点主要

管理启示。
第一， 小股东应善用其所享有的股东权力， 充分

发挥小股东的公司治理作用。 长久以来， 大部分中小

投资者因专业性不足、 股少言轻等原因不愿参与公司

治理， 只有极少数中小投资者真正行使了股东权利，
参与到公司治理中去。 这种做法降低了大股东实施掏

空行为的成本和难度， 导致中小股东利益受到严重损

害。 因此， 中小股东应重视手中的股东权力， 借助投

服中心的官方背景和专业团队， 积极参与公司治理，
约束大股东的掏空行为。

第二， 相关政府部门应进一步完善投资者保护的

自为机制。 中小投资者在行权和维权过程中存在严重

的 “搭便车” 问题， 完善的投资者自为机制能够缓

解中小投资者的 “搭便车” 问题， 提高其行权和维

权积极性， 通过出席年度股东大会、 司法诉讼等方式

进行自我保护， 提高大股东掏空行为的实施成本， 进

而减少大股东的掏空行为。 因此， 投资者保护机构以

及证监会等相关部门应积极开展投资者教育活动， 通

过面对面的授课交流、 答疑解惑， 普及 “知权、 行

权、 维权” 投资者权益知识， 通过介绍投服中心典

型行权、 维权案例来唤醒投资者的股东权利意识， 示

范引领投资者依法行权、 维权， 以约束大股东的掏空

行为。
第三， 小股东在确定行权对象时， 应考虑上市公

司的内、 外部治理环境。 由于不同企业的内、 外部治

理环境不同， 小股东行权对于异质性企业大股东掏空

行为的治理效果往往存在差异。 例如， 小股东行权对

外部审计监管质量低、 内部股权制衡度高的企业治理

效果更好， 而对于外部审计监管质量高、 内部股权制

衡度低的企业影响不大。 因此， 对于不同的治理对

象， 以投服中心为代表的小股东应根据治理对象不同

的内、 外部治理环境， 有的放矢地行使股东权利， 从

而更高效地治理大股东掏空问题。
（三） 局限与展望

本文基于投服中心持股行权这一准自然实验， 揭

示了上市公司小股东行权对于大股东掏空行为的影响

及其机制。 对于这一问题的研究， 未来可从以下两方

面进一步探究。 其一， 受数据限制， 在构建双重差分

模型时， 本文根据企业是否处于投服中心持股行权试

点地区划分实验组和控制组， 而未以企业是否被投服

中心行权为依据进行划分， 未来研究应进一步聚焦于

企业是否曾被投服中心行权。 其二， 本文主要以现有

文献常用的其他应收款为基础测算上市公司的大股东

掏空程度， 这种测算方式只能衡量大股东资金占用这

一掏空手段的实施情况， 还存在其他掏空方式有待进

一步探讨。
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［７］ 郑国坚， 张超， 谢素娟． 百股义士： 投服中心行权与中小投资者保护———基于投服中心参与股东大会的研究 ［ Ｊ］ 􀆰 管理科学学报， ２０２１

（９）： ３８－５８．

［８］ Ｇｅ Ｗ， Ｏｕｙａｎｇ Ｃ， Ｓｈｉ Ｚ， Ｃｈｅｎ Ｚ􀆰 Ｃａｎ ａ Ｎｏｔ⁃ｆｏｒ⁃ｐｒｏｆｉｔ Ｍｉｎｏｒｉｔｙ Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ｍａｋｅ ａ Ｂｉｇ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｇｏｖｅｒｎａｎｃｅ？ Ａ Ｑｕａｓｉ⁃

ｎａｔｕｒａｌ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２０２２， ７２： １０２１２５．

［９］ Ｈｕ Ｙ， Ｊｉｎ Ｓ， Ｇｕ Ｑ， Ｔａｎｇ Ｚ􀆰 Ｃａｎ ａ Ｎｏｔ⁃ｆｏｒ⁃ｐｒｏｆｉｔ Ｍｉｎｏｒｉｔｙ Ｉｎｓｔｉｔｕｔｉｏｎａｌ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ｉｍｐｅｄｅ Ｓｔｏｃｋ Ｐｒｉｃｅ Ｃｒａｓｈ Ｒｉｓｋ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］ ． Ｆｉ⁃
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ｎａｎｃｅ Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｌｅｔｔｅｒｓ， ２０２２， ４７： １０２９６１．

［１０］ 陈克兢， 熊熊， 杨国超， 张维． 投服中心行权与投资者信息劣势缓解： 基于股价崩盘的视角 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０２２ （９）： ２０４－２２８．

［１１］ 刘馨茗， 吴浩翔， 胡锋， 王佳妮． 中小投资者行权会影响审计费用吗？ ———基于多时点双重差分模型的实证研究 ［ Ｊ］ 􀆰 审计研究，

２０２１ （６）： ８０－８９．

［１２］ Ｃｈｅｎ Ｓ， Ｃｈｅｎ Ｙ， Ｚｈａｎｇ Ｄ， Ｗａｎｇ Ｊ􀆰 Ｃａｎ Ｍｉｎｏｒｉｔｙ Ｉｎｖｅｓｔｏｒ Ａｃｔｉｖｉｓｍ Ｐｒｏｍｏｔｅ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｒｉｓｋ⁃ｔａｋｉｎｇ？ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ａ Ｑｕａｓｉ⁃ｎａｔｕｒａｌ Ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ ｉｎ

Ｃｈｉｎａ ［Ｊ］􀆰 Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ａｎａｌｙｓｉｓ， ２０２３， ８５： １０２４３０．

［１３］ Ｗａｎｇ Ｘ， Ｘｉｏｎｇ Ｊ， Ｏｕｙａｎｇ Ｃ， Ｚｈａｎｇ Ｆ􀆰 Ｉ Ｆｅｅｌ Ｙｏｕｒ Ｐａｉｎ： Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ Ｒｅｇｕｌａｔｏｒ ａｓ ａ Ｍｉｎｏｒｉｔｙ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ ｏｎ Ｍｅｒｇｅｒ ａｎｄ Ａｃｑｕｉｓｉｔｉｏｎ Ｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ

［Ｊ］􀆰 Ａｂａｃｕｓ， ２０２３， ５９ （１）： ４３７－４６５．

［１４］ 陈运森， 袁薇， 李哲． 监管型小股东行权的有效性研究： 基于投服中心的经验证据 ［Ｊ］􀆰 管理世界， ２０２１ （６）： １４２－１５８， ９， １６０－１６２．

［１５］ Ｎｏｒｄｂｅｒｇ Ｄ􀆰 Ｔｈｅ Ｐｏｌｉｔｉｃｓ ｏｆ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ａｃｔｉｖｉｓｍ ［Ｍ］􀆰 Ｊｏｈｎ Ｗｉｌｅｙ ＆ Ｓｏｎｓ， Ｉｎｃ， ２０１０．

［１６］ 李姝， 翟士运， 古朴． 非控股股东参与决策的积极性与企业技术创新 ［Ｊ］􀆰 中国工业经济， ２０１８ （７）： １５５－１７３．

［１７］ 祝继高， 叶康涛， 陆正飞． 谁是更积极的监督者： 非控股股东董事还是独立董事 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１５ （９）： １７０－１８４．

［１８］ 郑志刚， 李邈， 雍红艳， 黄继承． 中小股东一致行动改善了公司治理水平吗？ ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０２２ （５）： １５２－１６９．

［１９］ 孔东民， 刘莎莎， 黎文靖， 邢精平． 冷漠是理性的吗？ 中小股东参与、 公司治理与投资者保护 ［Ｊ］􀆰 经济学 （季刊）， ２０１３ （１）： １－２８．

［２０］ 黎文靖， 孔东民， 刘莎莎， 邢精平． 中小股东仅能 “搭便车” 么？ ———来自深交所社会公众股东网络投票的经验证据 ［ Ｊ］ 􀆰 金融研究，

２０１２ （３）： １５２－１６５．

［２１］ Ｗｉｌｌｉａｍｓ Ｋ Ｙ， Ｏ􀆳Ｒｅｉｌｌｙ Ｃ Ａ􀆰 Ｄｅｍｏｇｒａｐｈｙ ａｎｄ Ｄｉｖｅｒｓｉｔｙ ｉｎ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎｓ： Ａ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ ４０ Ｙｅａｒｓ ｏｆ Ｒｅｓｅａｒｃｈ ［Ｊ］􀆰 Ｒｅｓｅａｒｃｈ ｉｎ Ｏｒｇａｎｉｚａｔｉｏｎａｌ Ｂｅ⁃

ｈａｖｉｏｒ， １９９８， ２０： ７７－１４０．

［２２］ 郭白滢， 周任远． 信息互动、 投资决策与股票价格———基于机构投资者信息网络的分析 ［Ｊ］􀆰 金融研究， ２０１９ （１０）： １８８－２０６．

［２３］ Ｖａｎ Ｚｏｍｅｒｅｎ Ｍ， Ｓｐｅａｒｓ Ｒ， Ｆｉｓｃｈｅｒ Ａ Ｈ， ＬｅａｃｈＣ Ｗ􀆰 Ｐｕｔ Ｙｏｕｒ Ｍｏｎｅｙ Ｗｈｅｒｅ Ｙｏｕｒ Ｍｏｕｔｈ ｉｓ！ Ｅｘｐｌａｉｎｉｎｇ Ｃｏｌｌｅｃｔｉｖｅ Ａｃｔｉｏｎ Ｔｅｎｄｅｎｃｉｅｓ ｔｈｒｏｕｇｈ

Ｇｒｏｕｐ⁃Ｂａｓｅｄ Ａｎｇｅｒ ａｎｄ Ｇｒｏｕｐ Ｅｆｆｉｃａｃｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｐｅｒｓｏｎａｌｉｔｙ ａｎｄ Ｓｏｃｉａｌ Ｐｓｙｃｈｏｌｏｇｙ， ２００４， ８７： ６４９－６６４．

［２４］ 郑志刚， 石丽娜， 黄继承， 郭杰． 中国上市公司 “小股民行动” 现象的影响因素与经济后果 ［Ｊ］􀆰 世界经济， ２０１９ （１）： １７０－１９２．

［２５］ Ｇｉｌｌａｎ Ｓ Ｌ， ＳｔａｒｋｓＬ Ｔ􀆰 Ａ Ｓｕｒｖｅｙ ｏｆ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ａｃｔｉｖｉｓｍ： Ｍｏｔｉｖａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｅｍｐｉｒｉｃａｌ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ［ Ｊ］ 􀆰 Ｃｏｎｔｅｍｐｏｒａｒｙ Ｆｉｎａｎｃｅ Ｄｉｇｅｓｔ， １９９８， ２：

１０－３４．

［２６］ Ｄｉｃｋｅｒｔ Ｓ， Ｓｌｏｖｉｃ Ｐ􀆰 Ａｔｔｅｎｔｉｏｎａｌ Ｍｅｃｈａｎｉｓｍｓ ｉｎ ｔｈｅ Ｇｅｎｅｒａｔｉｏｎ ｏｆ Ｓｙｍｐａｔｈｙ ［Ｊ］􀆰 Ｊｕｄｇｍｅｎｔ ａｎｄ Ｄｅｃｉｓｉｏｎ Ｍａｋｉｎｇ， ２００９， ４： ９７－３０６．

［２７］ Ｊｏｎｅｓ Ｔ Ｍ， Ｆｅｌｐｓ Ｗ， Ｂｉｇｌｅｙ Ｇ Ａ􀆰 Ｅｔｈｉｃａｌ Ｔｈｅｏｒｙ ａｎｄ Ｓｔａｋｅｈｏｌｄｅｒ Ｒｅｌａｔｅｄ Ｄｅｃｉｓｉｏｎｓ： Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ Ｓｔａｋｅｈｏｌｄｅｒ Ｃｕｌｔｕｒｅ ［Ｊ］􀆰 Ａｃａｄｅｍｙ ｏｆ Ｍａｎａｇｅ⁃

ｍｅｎｔ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００７， ３２： １３７－１５５．

［２８］ 郝云宏， 朱炎娟， 金杨华． 大股东控制权私利行为模式研究： 伦理决策的视角 ［Ｊ］􀆰 中国工业经济， ２０１３ （６）： ８３－９５．

［２９］ Ｌｅｖｉｔ Ｄ􀆰 Ｓｏｆｔ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒ Ａｃｔｉｖｉｓｍ ［Ｊ］􀆰 Ｔｈｅ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０１９， ３２ （７）： ２７７５－２８０８．

［３０］ 李培功， 沈艺峰． 媒体的公司治理作用： 中国的经验证据 ［Ｊ］􀆰 经济研究， ２０１０ （４）： １４－２７．

［３１］ Ｈａｒｒｉｓ Ｌ􀆰 Ｍｉｓｓｉｎｇ ｉｎ Ａｃｔｉｖｉｓｍ： Ｒｅｔａｉｌ Ｉｎｖｅｓｔｏｒ Ａｂｓｅｎｃｅ ｉｎ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ｅｌｅｃｔｉｏｎｓ ［Ｊ］􀆰 Ｃｏｌｕｍｂｉａ Ｂｕｓｉｎｅｓｓ Ｌａｗ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１０ （１）： １０４－２０４．

［３２］ Ｙａｏ Ｓ， Ｗａｎｇ Ｃ， Ｃｕｉ Ｘ， Ｆａｎｇ Ｚ􀆰 Ｉｄｉｏｓｙｎｃｒａｔｉｃ Ｓｋｅｗｎｅｓｓ， Ｇａｍｂｌｉｎｇ Ｐｒｅｆｅｒｅｎｃｅ， ａｎｄ Ｃｒｏｓｓ⁃ｓｅｃｔｉｏｎ ｏｆ Ｓｔｏｃｋ Ｒｅｔｕｒｎｓ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ［ Ｊ］ ．

Ｐａｃｉｆｉｃ⁃Ｂａｓｉｎ Ｆｉｎａｎｃｅ Ｊｏｕｒｎａｌ， ２０１９， ５３： ４６４－４８３．

［３３］ Ｆｉｒｔｈ Ｍ， Ｌｉｎ Ｃ， Ｗｏｎｇ Ｓ Ｍ， Ｚｈａｏ Ｘ􀆰 Ｈｅｌｌｏ， Ｉｓ Ａｎｙｂｏｄｙ Ｔｈｅｒｅ？ Ｃｏｒｐｏｒａｔｅ Ａｃｃｅｓｓｉｂｉｌｉｔｙ ｆｏｒ Ｏｕｔｓｉｄｅ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ Ａｓ ａ Ｓｉｇｎａｌ ｏｆ Ａｇｅｎｃｙ Ｐｒｏｂｌｅｍｓ

［Ｊ］􀆰 Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ａｃｃｏｕｎｔｉｎｇ Ｓｔｕｄｉｅｓ， ２０１９， ２４ （４）： １３１７－１３５８．

［３４］ 郑国坚， 蔡贵龙， 卢昕． “深康佳” 中小股东维权： “庶民的胜利” 抑或 “百日维新”？ ———一个中小股东参与治理的分析框架 ［ Ｊ］ 􀆰

管理世界， ２０１６ （１２）： １４５－１５８， １８８．

［３５］ 赵瑞瑞， 陈运森． 蚍蜉撼大树？ 中小股东诉讼的市场反应研究 ［Ｊ］􀆰 财经研究， ２０２３， ＤＯＩ： １０􀆰 １６５３８ ／ ｊ􀆰 ｃｎｋｉ􀆰 ｊｆｅ􀆰 ２０２３０５１７􀆰 １０１．

［３６］ 王彦超， 姜国华． 资金占用、 民事诉讼与债权人保护 ［Ｊ］􀆰 管理评论， ２０１６ （１）： １９１－２０４．

［３７］ Ｌｉｎ Ｙ Ｈ􀆰 Ｍｏｄｅｌｉｎｇ Ｓｅｃｕｒｉｔｉｅｓ Ｃｌａｓｓ Ａｃｔｉｏｎｓ Ｏｕｔｓｉｄｅ ｔｈｅ Ｕｎｉｔｅｄ Ｓｔａｔｅｓ： Ｔｈｅ Ｒｏｌｅ ｏｆ Ｎｏｎｐｒｏｆｉｔｓ ｉｎ ｔｈｅ Ｃａｓｅ ｏｆ Ｔａｉｗａｎ ［Ｊ］􀆰 ＮＹＵ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｌａｗ ａｎｄ

Ｂｕｓｉｎｅｓｓ， ２００７， ４： １４３－１９０．

［３８］ 周中胜， 陈汉文． 大股东资金占用与外部审计监督 ［Ｊ］􀆰 审计研究， ２００６ （３）： ７３－８１．

［３９］ 焦健， 刘银国， 刘想． 股权制衡、 董事会异质性与大股东掏空 ［Ｊ］􀆰 经济学动态， ２０１７ （８）： ６２－７３．

［４０］ 李增泉， 孙铮， 王志伟． “掏空” 与所有权安排———来自我国上市公司大股东资金占用的经验证据 ［ Ｊ］ 􀆰 会计研究， ２００４ （１２）： ３－

１３， ９７．

［４１］ 岳衡． 大股东资金占用与审计师的监督 ［Ｊ］􀆰 中国会计评论， ２００６ （１）： ５９－６８．

［４２］ 杜兴强， 郭剑花， 雷宇． 大股东资金占用、 外部审计与公司治理 ［Ｊ］􀆰 经济管理， ２０１０ （１）： １１１－１１７．

［４３］ 唐清泉， 罗党论， 王莉． 大股东的隧道挖掘与制衡力量———来自中国市场的经验证据 ［Ｊ］􀆰 中国会计评论， ２００５ （１）： ６３－８６．

［４４］ Ｍａｕｒｙ Ｂ， Ｐａｊｕｓｔｅ Ａ􀆰 Ｍｕｌｔｉｐｌｅ Ｌａｒｇｅ Ｓｈａｒｅｈｏｌｄｅｒｓ ａｎｄ Ｆｉｒｍ Ｖａｌｕｅ ［Ｊ］􀆰 Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｂａｎｋｉｎｇ ＆ Ｆｉｎａｎｃｅ， ２００５， ２９ （７）： １８１３－１８３４．

［４５］ 吕怀立， 李婉丽． 控股股东自利行为选择与上市公司股权制衡关系研究———基于股权结构的内外生双重属性 ［ Ｊ］ 􀆰 管理评论， ２０１０

９０１
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（３）： １９－２８．

［４６］ 吴先聪， 张健， 胡志颖． 机构投资者特征、 终极控制人性质与大股东掏空———基于关联交易视角的研究 ［ Ｊ］ 􀆰 外国经济与管理， ２０１６
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［摘　 要］ 土地财政因对土地出让依赖过多而备受关注， 并认为是推高房价的重要原因。 而地方

主政官员变更可能会对辖区内的土地出让产生影响。 为了检验该问题， 本文基于 ２００８—２０１６ 年我国

地级市长和市委书记数据， 结合微观住宅用地交易数据， 研究官员变更对住宅用地出让价格的影响。
实证研究发现： （１） 官员变更降低了辖区内的住宅用地出让价格； （２） 官员异地调动、 非正常变更

和长期任职的官员变更对当期土地价格的负向影响更为显著， 而市场化水平将弱化其负向影响；
（３） 地方官员上任后将推高土地出让价格， 而且经济增长压力对其正向影响更为明显。 本文的研究

结果表明地方官员的变更会对辖区内住宅用地市场产生显著影响， 为理解我国的土地市场价格波动提

供了一个新视角。
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一、 引言

在行政分权体制之下， 地方政府拥有一定的经济

自主决策权， 并根据中央政府的决策执行适合地方发

展的政策， 在这一过程中， 地方官员扮演了十分重要

的角色。 地方政府的主政官员作为掌舵人， 承担了一

个城市在社会进步、 民生改善、 经济发展等多方面的

主要责任， 并对政策制定、 落实有决定性作用， 其执

政风格、 政策偏好会对当地各个经济主体产生深远影

响 （周黎安， ２００７［１］； 曹春方， ２０１３［２］ ）。 由于不同

的官员具有客观存在的异质性差异， 诸如从政经

历、 政策偏好、 学历、 年龄等的不同使得每个官员

在其任期内采取不同的执政策略， 地方官员的更替

可能导致当地政府的政策不确定性， 并且可能对地

区经济产生影响 （Ｐｉｏｔｒｏｓｋｉ 和 Ｚｈａｎｇ， ２０１４［３］； 李挺

等， ２０２２［４］）。
官员变更之后， 随着新任官员对任职城市的熟悉

和工作交接的完成， 政府职能经过 “过渡期” 来到

了平稳期， 官员也开启了任期内的执政轨迹。 由于我

国特殊的晋升制度， 经济增速指标在对地方官员的执

政成效考核中起决定作用， 使得官员有很强的动力推

动辖区经济发展。 周黎安 （２００７） ［１］ 揭示了我国官员

晋升激励与经济发展的关系， 他认为以经济增长为核

心的 “晋升锦标赛” 是造就中国经济腾飞奇迹的重

要推动力， 官员上任后的行为受到晋升激励的影响。
在晋升激励的作用下， 官员上任后会从多个方面推动

地区经济的发展， 其中包括刺激银行信贷投放、 扩张

城市建设用地、 增加政府支出等手段 （ Ｃａｏ 等，
２０１９［５］； Ｚｈａｎｇ， ２０２０［６］）。

我国的城市化进程中， 土地市场的形成与发展发

挥了重要作用。 中国地方政府通过出让土地获取土地

出让金的方式增加财政收入， 形成 “土地财政”。 统

计数据显示， 各地方政府土地出让金额逐年增加，
２００１ 年全国土地出让收入不到 １ ３００ 亿元， 而到了

２０２１ 年， 这一数字变为 ８􀆰 ７０５ １ 万亿元， ２０ 年间土地

出让收入增长了近 ７０ 倍。 地方政府凭借对一级土地市

场的垄断权完成城市化所需的资本积累， 在此过程中

土地市场为经济发展提供了强大的动力。 我国城市土

地为国家所有， 掌握在地方政府手中， 政府与土地市场

紧密的关系使得土地市场容易受到政府换届的影响。
本文以住宅用地作为切入点， 检验地方官员变更

对土地价格的影响。 实证发现， 在官员变更的当期，

住宅用地出让价格显著下降， 并且当官员异地升迁或

者非正常变更时， 土地出让价格下降幅度更大， 而较

高的市场化水平弱化了官员变更对住宅用地出让价格

的负向影响。 在新任官员上任后的前两年住宅用地价

格将显著升高， 不过土地价格的增长趋势随着官员即

将离任而减弱。
本文的贡献主要体现在以下几个方面： 首先， 现

有关于地方官员对土地市场影响的文献， 多采用省级

或城市年度面板数据研究官员晋升激励对土地出让面

积的影响 （张莉等， ２０１３［７］； 余靖雯等， ２０１５［８］；
王梅婷和张清勇， ２０１７［９］ ）， 但并未就土地价格的波

动做出深入分析。 与本文研究最为相近的是田文佳等

（２０１９） ［１０］的研究， 其研究发现地方政府官员上任初

期为了招商引资， 低价出让工业土地， 且官员任期与

工业用地价格呈 Ｕ 型关系。 但鲜有文献从官员变更

的角度对住宅用地价格的波动做出解释， 考虑到地方

政府出让工业用地和住宅用地的不同考量， 研究地方

官员对住宅用地的出让策略仍有积极意义。 其次， 本

文进一步探讨了官员来源、 去向、 非正常变更、 卸任

时任期、 市场化水平和经济增长压力对官员变更与土

地价格之间关系的异质性影响， 丰富了地方官员变更

的相关研究。 最后， 本文的研究也具有一定现实意

义， 从土地价格变化可以发现， 地方政府官员变更对

辖区内土地价格造成显著影响， 说明地方政府官员的

本身特征会对区域内土地市场产生显著影响， 从而说

明了推进市场化改革的必要性， 也与 “让市场在资

源配置中发挥决定性作用” 的主张相吻合。
本文的结构安排如下： 第二部分介绍了相关的制

度背景； 第三部分为相关文献回顾并提出假设； 第四

部分介绍了本文的数据和相关变量的定义， 并且进行

了描述性统计； 第五部分是实证结果及稳健性检验；
第六部分是对研究问题的进一步分析； 第七部分是本

文的结论与启示。

二、 制度背景

（一） 土地制度

１􀆰 土地财政。
改革开放以前， 我国土地转让是通过行政无偿划

拨的。 １９７９ 年之后我国开始了有偿出让土地的试点，
１９８７ 年深圳分别以协议出让、 公开招标和公开拍卖

的方式有偿出让了三块住宅用地 ５０ 年的使用权。
１９８７ 年 １２ 月 ２９ 日， 广东省第六届人民代表大会常
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务委员会第三十次会议通过的 《深圳特区土地管理

条例》 规定 “特区国有土地实行有偿使用和有偿转

让制度”， 正式明确了国有土地有偿出让的基本架

构。 之后深圳特区这一土地出让制度向全国推广， 各

地逐步颁布了土地有偿出让的相关文件， 有偿土地出

让在全国全面地展开， 并成为我国城市化建设资金的

重要来源。
１９８９ 年 ９ 月 ２６ 日财政部颁布 《国有土地使用权

有偿出让收入管理暂行实施办法》， 规定 “国有土地

使用权出让收入与城市土地开发建设费用实行收支两

条线方式管理。 土地使用权出让收入扣除土地出让业

务费后， 全部上交财政。 上交财政部分， 取得收入的

城市财政部门先留下 ２０％作为城市土地开发建设费

用， 其余部分 ４０％上交中央财政， ６０％留归取得收入

的城市财政部门”， 因此土地出让收入成为地方财政

收入的一部分。 １９９２ 年， 财政部发布 《关于国有土

地使用权有偿使用收入征收管理的暂行办法》， 将土

地出让收入中上缴中央政府的部分减少到 ５％。 １９９４
年分税制改革之后， 地方税收的大部分由中央政府所

分享， 而土地出让收入成为地方政府预算外收入， 完

全由地方政府管理使用。 土地出让金成为地方财政收

入的主要来源， 地方政府为了获取城市建设的资金，
对土地出让有很强的依赖性 （崔华泰， ２０１９［１１］）。

２􀆰 土地交易制度。
全国推行的土地出让制度使得地方政府可以采用

协议出让、 公开招标、 拍卖等方式有偿出让国有土

地。 协议出让背后蕴含着利益交换等 “潜规则”， 容

易造成市场资源配置低效、 政府执政形象受损等问题

（古志辉和李竑， ２０１２［１２］； 张莉等， ２０１３［７］； 汪冲，
２０１９［１３］； 田文佳等， ２０１９［１０］ ）。 ２０ 世纪 ９０ 年代末，
国土资源部发布 《关于进一步推行招标拍卖出让国

有土地使用权的通知》 等文件， 要求 “进一步扩大

招标、 拍卖出让国有土地使用权的范围”， 逐步推进

土地市场的市场化进程。 ２００４ 年 ４ 月 １ 日， 国土资

源部、 监察部联合发布 《关于继续开展经营性土地使

用权招标拍卖挂牌出让情况执法监察工作的通知》，
文件要求 ８ 月 ３１ 日后， 国有土地使用权的出让必须

通过招标、 拍卖和挂牌的公开方式进行， 史称 ８􀆰 ３１
大限。 在此背景下， 全国经营性土地使用权出让方式

都变成了 “招拍挂”， 即所有经营性土地的使用权都

以招标、 拍卖和挂牌的公开方式出让， 一定程度上减

少了地方政府对土地市场的干预以及相关利益输送的

发生。 不过地方政府依然有决定以哪一种公开方式出

让土地使用权的权利， 并且可以确定土地出让的起

拍价。 “招拍挂” 制度虽然促进了土地交易的市场

化， 但是土地出让过程仍然由地方政府的国土资源

部门负责， 在具体操作过程中仍然受到地方政府的

控制， 使得地方政府官员对土地市场仍然保持较强

的干预能力 （张莉等， ２０１３［７］； 杨广亮， ２０１８［１４］；
杨超等， ２０１９［１５］）。

（二） 官员变更

改革开放至今， 我国干部考核制度发生了多次变

革。 １９７９ 年中组部印发的 《关于实行干部考核制度

的意见》 明确了干部评价考核条例， 其后于 １９９８ 年

颁布的 《党政领导干部考核工作暂行规定》 与 ２００９
年发布的 《党政领导班子和领导干部年度考核办法》
更是在很长时间内提供了干部考核的重要制度保障，
此类考核办法中关于地方官员的考核形式有平时考

核、 年度考核、 专项考核和任期考核四种。 从干部的

思想政治建设、 工作能力、 政绩实效等方面对官员任

职效能进行评价， 实际上主要注重地区经济发展速

度， 其中最为直接的指标就是 ＧＤＰ 增长率， 这也形

成了多数领导干部固有的政绩观。 最新的干部考核办

法是中共中央办公厅于 ２０１９ 年 ４ 月 ２１ 日印发的 《党
政领导干部考核工作条例》， 考核内容包括政治思想

建设、 领导能力、 工作实绩、 党风廉政建设以及作风

建设， 其中工作实绩体现在经济建设、 政治建设、 文

化建设、 社会建设、 生态文明建设等多个方面， 可以

发现最容易量化的经济建设指标依然在考核范围内。
通过以上对干部考核体制的了解不难推测出官员上任

后有很强的动机推动地区经济发展。
另外我国对于领导干部的任期、 年龄也有官方文

件予以规定。 《党政领导干部选拔任用工作条例》 第

五十六条中规定 “达到任职年龄界限或者退休年龄界

限的” 官员应该免去职务， 而当前我国一般地级市领

导干部的退休年龄为 ６０ 岁， 一届完整任期为 ５ 年。 也

就是说当官员任职期满 ５ 年可迎来新的变更机会， 不

过数据显示， 大多数官员的任期未达到规定的 ５ 年就

发生了变更。 如图 １ 所示， 官员变更数量的峰值在其

任期的第三年左右， 大多数官员的任期处于３～４ 年之

间， 本文收集的市长和市委书记的平均任期分别为 ３􀆰 ４
年和 ３􀆰 ８ 年。 在有限的任期内， 官员为了更快的经济

增长可能会实行经济刺激政策， 进而更依赖土地财政

和房地产市场的发展 （余靖雯等， ２０１５［８］）。
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图 １　 官员职务变动时的任期

　 　 数据来源： 由笔者手工收集整理

综上所述， 本文认为经济增长指标是考核官员政

绩的主要标尺， 而土地市场对于地区短期经济的发展

具有重要作用， 不仅可以为城市建设提供资金支持，
还可以刺激城市房地产市场的发展， 进而促进城市经

济的增长。 因此我们认为， 官员上任后可能会对土地

市场施加干预， 而晋升压力的不同使得地方官员对土

地市场干预存在差异。 本文将基于微观数据对上述论

断进行检验， 并做深入的分析。

三、 文献综述与研究假设

（一） 文献综述

目前学术界关于地方官员对地区经济发展影响的

研究主要集中于两个方面： 一方面着眼于官员更替所

引起的政策不确定性的 “辐射效应”， 着重研究了企

业、 金融机构等辖区内的 “政策受众” 对于政府换

届的反应； 另一方面以官员晋升激励为核心， 分析了

官员上任之后如何推动经济发展， 具体考察了地方政

府投融资行为、 企业各项经营活动、 城商行信贷规模

等在整个官员任期内的动态变化过程。
１􀆰 官员变更与政策不确定性。
政府官员是政府政策的制定者和执行者， 对于国

家和地方的日常事务、 经济运行等具有关键引领作

用。 基于政府官员的领导作用， 国内外学者探究了政

府换届以及官员变更导致的政策不确定性对于全局以

及区域内各经济变量的影响。 国外研究发现， 在主政

官员发生变更或者国家大选时， 公司将改变其投资规

模和策略， 采取更为保守的投资行为 （Ｊｕｌｉｏ 和 Ｙｏｏｋ，
２０１６［１６］； Ｃａｏ 等， ２０１９［１７］）。 国内王贤彬等 （２００９） ［１８］

发现省长、 省委书记的变更会给地区经济发展带来短

期的负面影响。 徐业坤等 （２０１３）［１９］、 曹春方 （２０１３）［２］、
才国伟等 （２０１８） ［２０］和戴静等 （２０１９） ［２１］发现地方主

要官员的变更将导致政策不确定性的出现， 使得民营

企业的投资水平显著下降。 除此之外， 地方官员的更

替还将增加公司经营风险 （罗党论等， ２０１６［２２］） 和固

有风险 （Ｌｕｏ 等， ２０１７［２３］）、 提高企业的盈余管理程度

（陈德球和陈运森， ２０１８［２４］ ） 和代理成本 （罗劲博

和李小荣， ２０２１［２５］）、 降低上市公司的股利支付 （雷
光勇等， ２０１５［２６］）、 增加公司的税收规避行为 （陈德

球等， ２０１６［２７］ ） 和减少银行贷款规模 （ Ｃａｏ 等，
２０１９［５］） 等方面。

上述文献中的理论逻辑都认为官员变更存在隐含

的政策变动风险， 个人特征各异的官员存在着不同的

政策制定路线。 因此， 主政官员的变更将增加政策不

确定性， 公司将采取相应的避险行为， 从而导致企业

在运营过程中多方面决策的改变。
２􀆰 晋升激励。
晋升激励是指官员作为 “理性经济人”， 上任后

将通过促进地区经济发展等方式谋求晋升， 获取晋升

机会的动力激励着政府官员利用职权推动地方经济发

展。 周黎安 （２００７） ［１］认为干部考核制度形成了对地

方官员的 “晋升激励”， 而晋升激励促使官员着力于

提高辖区经济发展水平， 也造就了中国经济的快速发

展。 后续研究聚焦于官员上任后对银行信贷、 固定资

产投资、 地方债等方面的影响， 如纪志宏等 （２０１４）［２８］

发现地方官员在面临较大的晋升压力时会通过扩大城

商行信贷规模的方式来推动地区经济发展， 而且信贷

规模与官员年龄呈倒 Ｕ 型关系。 谭之博和周黎安

（２０１５） ［２９］也发现省级信贷投放与固定资产投资规模

和省长的任期呈倒 Ｕ 型关系， 转折点也出现在官员

晋升激励强弱变化的节点。
晋升激励形成了地方官员对于经济增长的共同诉

求 （王梅婷和张清勇， ２０１７［９］； Ｍｅｎｇ 等， ２０１９［３０］； 田

文佳等， ２０１９［１０］； 陈秋平等， ２０１９［３１］ ）， 掌握行政

权力的官员将通过调整相应的政策并作用于企业、 银

行、 地方投融资平台、 城市规划等来实现经济发展目

标， 同时晋升激励强弱的变动也影响着官员施加行政

干预的力度， 从而表现为企业投资水平、 银行贷款规

模、 政府财政支出等变量随官员任期呈倒 Ｕ 型关系。
３􀆰 土地出让。
自 １９９４ 年分税制改革之后， 地方税收的大部分

被中央政府分享， 再加上中央事权下放令地方政府拥

有管理地区事务权力的同时承担了辖区经济发展建设

的重任， 面对 “入不敷出” 的困境局面， 土地出让

４１１
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收入成为地方政府主要收入来源之一。 分税制改革把

土地出让金划拨给地方政府所有， 土地出让金作为预

算外收入是地方政府重要的财政收入来源。 随着城市

化的进程加快， 土地价值上升， “土地财政” 得以延

续和发展。 现有文献认为 “土地财政” 是中国经济

发展的推进剂， 对推动地区经济发展发挥了至关重要

的作用 （郑玉歆， ２０１６［３２］ ）。 此外， １９９４ 年推出的

《预算法》 使得地方性融资平台成为地方政府获取城

市建设资金的重要渠道， 土地抵押成为融资平台获取

资金的重要方式， 地方政府也依赖于土地出让、 土地

抵押的城市发展模式 （常晨和陆铭， ２０１７［３３］）， 如张

莉等 （２０１３） ［７］通过研究发现本地晋升的官员具有

更大的合谋可能性， 并倾向于多出让土地来增加财

政收入。 张莉等 （２０１８） ［３４］ 认为通过推高城市土地

价格可以获取更高的土地出让收入， 同时抵押物价

值的上升可以延续土地抵押的融资方式， 使得地方

政府对推高可供出让、 抵押的土地的价格具有内在

驱动力。
也有文献从 “以地引资” 的角度解释地方政府

出让土地的行为。 如张莉等 （ ２０１１） ［３５］ 发现在以

ＧＤＰ 为考核指标的晋升激励下， 地方政府官员热衷

于通过出让土地招商引资。 王媛和杨广亮 （２０１６）［３６］发

现城市禀赋越差， 地方政府越倾向于干预土地市场，
以促进区域经济发展。 田文佳等 （２０１９） ［１０］认为地方

政府官员将土地作为招商引资的工具， 出于晋升激励

在上任初期不断压低工业用地价格， 当任期超过临界

值后， 工业用地价格逐渐上升。
另有文献研究了地方政府在土地出让市场的差异

化出让方式， 认为地方政府在出让工业用地和商住用

地之间有着不同的考量， 造成了不同用途的土地的价

格扭曲 （ Ｙａｎｇ 等， ２０１４［３７］； Ｈｕａｎｇ 等， ２０１７［３８］ ）。
本文希望通过微观交易数据， 深入研究官员变更、 任

期对住宅用地价格的影响， 揭示官员在其任期内执政

动机的变化。
（二） 理论分析

我国拥有较为独特的政治体制， 中央政府与地方

政府实施行政分权的阶梯式权力架构， 地方政府对辖

区经济享有自主管控权力， 使得地方政府主政官员的

更替容易导致政府政策出现不确定性 （罗党论等，
２０１６［２２］； Ｌｕｏ 等， ２０１７［２３］； 李挺等， ２０２２［４］）。 企业

作为辖区经济发展的重要组成部分， 其正常经营需要

一个稳定的政商环境， 倾向于在具有产业扶持政策和

政企关系稳定的城市投资。
由于地方官员本身是异质性的， 不同官员的个人

能力、 偏好、 激励约束等都存在较大差异， 使得其政

策也会有所不同。 因此， 官员变更通常伴随未来政府

政策的不确定性 （Ｊｕｌｉｏ 和 Ｙｏｏｋ， ２０１２［３９］； 徐业坤等，
２０１３［１９］； 曹春方， ２０１３［２］； 罗党论等， ２０１６［２２］； 陈德球

等， ２０１６［２７］）。 而且新旧政策还存在不同程度的衔接

障碍， 因此在新任官员政策导向不明晰的情况下， 企

业的决策也具有极大的不确定性。 不确定性增加了等

待新信息的价值， 降低了公司决策的信息质量， 增加

了外部融资成本， 导致企业收益的未来不确定性。 这

些不确定性增加了企业决策风险和等待价值， 企业面

对不确定环境会谨慎投资 （Ｂｌｏｏｍ 等， ２００７［４０］ ）， 而

房地产企业更是如此。
我国地方政府对土地资源具有完全的话语权， 土

地的征用、 审批、 交易和定价的决定权都掌握在地方

政府手中， 使得在我国房地产开发运作过程中， 地方

政府的行政作用很大， 房地产企业的发展严重依赖于

地方政府政策 （杨超等， ２０１９［１５］）。 当地方政府官员

发生变更时， 房地产企业可能改变对政府相关政策的

风险预期， 并采取暂时性的 “保险措施”， 减少其房

地产投资， 对于土地的需求将出现短暂的下降， 进而

可能降低土地价格。 据此， 提出如下假设：
假设 １： 官员变更将降低当期的土地出让价格。
我国现有的党政干部考核制度和中央政府对于

人事任命的绝对权威促使地方官员为获得晋升机会

而努力达到甚至超额完成上级政府对于 ＧＤＰ 增速、
基础建设、 财政收入等指标的要求 （ Ｌｉ 和 Ｚｈｏｕ，
２００５［４１］）。

近些年来我国房地产业发展迅猛， 已经成为我国

经济增长的重要引擎之一， 推动房地产开发已经成为

地方政府刺激经济的重要手段， 在以 ＧＤＰ 增长为核

心的考核机制下， 地方政府官员有动机推动房地产市

场发展， 而地方政府对土地市场的控制为这种发展创

造了条件 （王媛和杨广亮， ２０１６［３６］）。 所以， 为了促

进当地经济发展从而实现好的治理绩效， 地方政府官

员有动力推动当地的房地产开发。
此外， 如前文所言， １９９４ 年分税制改革之后，

土地出让金成为地方财政收入的主要来源， 地方政府

为了获取城市建设的资金而依赖卖地收入， “土地财

政” 是地方经济发展的推进剂， 对推动地区经济发

展发挥了至关重要的作用。 １９９４ 年推出的 《预算法》
５１１
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使得地方性融资平台成为地方政府获取城市建设资金

的重要渠道， 而土地抵押成为融资平台获取资金的重

要方式。 地方政府依赖于土地出让、 土地抵押等方式

为城市发展筹集资金， 使得地方政府有动力推高土地

价格。 据此， 本文提出如下假设：
假设 ２： 官员上任后将推高土地出让价格。

四、 研究设计

（一） 样本与数据

本文以 ２００８—２０１６ 年 ９７ 个主要城市的 ２８ ９０９
条住宅用地微观交易数据为样本， 数据来源于 Ｗｉｎｄ

数据库， 该土地数据包括土地成交总价、 土地面

积、 容积率、 规划建筑面积、 宗地位置等信息。 地

方官员变更数据来源于地方政府门户网站以及人民

网， 对于某些缺失的官员信息则通过谷歌、 百度等

网站进行检索补充。 本文收集了 ３３１ 个城市 ２０００—
２０１６ 年的城市官员数据， 包括市长、 市委书记的变

更时间、 年龄、 任期、 上任来源、 卸任去向等方面

的信息①。 本文城市层面数据来自 《中国城市统计年

鉴》 和 《中国区域经济统计年鉴》， 包括市辖区人口

数量、 人口自然增长率、 ＧＤＰ、 财政收入和财政支出

等数据。

表 １ 各地地市级官员变更数量统计

年份 城市数
市长 市委书记

变更 上任来源 卸任去向 非正常变更 变更 上任来源 卸任去向 非正常变更

２０００ ３３１ ８１ ４２ ５８ ０ ６６ ２８ ５３ ０

２００１ ３３１ １０９ ５４ ７０ １ １０４ ４５ ９４ ２

２００２ ３３１ ８９ ４８ ６７ ０ ８４ ４０ ６９ １

２００３ ３３１ １５０ ７６ ９９ ２ １３４ ６１ １２０ ０

２００４ ３３１ ６７ ４１ ４７ ３ ５９ ２４ ５１ ３

２００５ ３３１ ７０ ３９ ３５ ０ ７１ ３３ ６４ ３

２００６ ３３１ ８８ ４４ ５０ １ ６９ ３５ ６０ ２

２００７ ３３１ １２７ ６１ ７２ ２ ９１ ４１ ７６ ３

２００８ ３３１ １４２ ６６ ７０ １ １４４ ６８ １３０ １

２００９ ３３１ ３６ １９ １５ ３ ３４ １８ ３１ ３

２０１０ ３３１ ４２ ２７ ２１ ５ ４０ ２０ ３２ １

２０１１ ３３１ １０１ ５７ ５４ ７ ９３ ４８ ８１ ２

２０１２ ３３１ １２２ ７３ ６２ ２ １１５ ５８ ７８ ３

２０１３ ３３１ １３２ ７０ ５９ ２ １２７ ６４ ９１ １

２０１４ ３３１ ４５ ２３ ２９ ７ ４７ ２９ ３５ ５

２０１５ ３３１ ９７ ５５ ５２ ５ ９９ ７０ ６７ ２０

２０１６ ３３１ ３２ １６ １０ １ ３３ ２２ １４ ８

汇总 ５ ９５８ １ ５３０ ８１１ ８７０ ４２ １ ４１５ ７０８ １ １４６ ６０

　 　 表 １ 报告了 ２０００—２０１６ 年 ３３１ 个城市官员变更

统计情况②。 数据显示， １７ 年内市长、 市委书记分别

发生 １ ５３０ 和 １ ４１５ 次变更， 可以看到地方官员变更

已成常态。 另外新任官员超过半数调任来自其他城

市， 并且 ８０％市委书记卸任后去往另一城市， 说明

官员异地交流也成为常态。

６１１

①
②

实证回归中， 与微观土地数据、 城市层面数据匹配后， 最终包含 ９７ 个主要城市的样本。
官员异地变更统计中剔除了官员上任来源和卸任去向信息缺失的样本。 其中， 上任来源关注的是新上任官员的任职经历， 当地方官员出现变

更时， 且新上任官员上一任职城市与现任职城市不一致， 即新任官员是从其他城市调任过来的， 则上任来源取值为 １， 否则为 ０。 卸任去向

关注的是卸任官员的任职去向， 当地方官员出现变更时， 且卸任官员下一任职城市与现任职城市不一致， 即官员卸任后调任至另一城市， 则

卸任去向取值为 １， 否则为 ０。 非正常变更是指如果市长 （或市委书记） 因为违纪、 违法等原因被免职导致官员变更， 则非正常变更取值为

１， 否则为 ０。



　 ２０２３ 年第 １０ 期 ·区域经济·

（二） 变量定义

１􀆰 被解释变量。
土地价格： 土地总价与土地规划建筑面积之比，

即楼面价， 回归时取对数。
２􀆰 解释变量。
官员变更： 本文借鉴 Ｊｕｌｉｏ 和 Ｙｏｏｋ （２０１２） ［３１］、

徐业坤和马光源 （２０１９） ［４２］的研究， 当交易土地所在

城市市长或市委书记发生变更， 则 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 取值为 １，

否则取值为 ０①， 并且细分为市长变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ 和

市委书记变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ， 详细定义如表 ２ 所示。
３􀆰 控制变量。
控制变量包括土地特征变量和城市特征变量， 土

地特征变量有土地面积、 规划建筑面积、 离城市中心

距离、 容积率等。 城市特征变量包括城市 ＧＤＰ、 财

政收入、 财政支出、 固定资产投资、 人口数量等。
相关变量的定义如表 ２ 所示。

表 ２ 主要变量定义

变量名称 变量符号 变量定义

土地价格 Ｐｒｉｃｅ 土地的楼面价 （元 ／ 平方米）

官员变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 当交易土地所在城市市长 （或书记） 发生变更， 则 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ 取值为 １， 否则为 ０。

市长变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ 当交易土地所在城市市长发生变更， 则 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ 取值为 １， 否则为 ０。

市委书记变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ 当交易土地所在城市市委书记发生变更， 则 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｅ 取值为 １， 否则取值为 ０。

土地面积 Ｌａｎｄ＿ａｒｅａ 出让土地的面积 （平方米）

建筑面积 Ｓｔｒｕｃｔａｒｅａ 出让土地的规划建筑面积 （平方米）

离市中心距离 Ｄｉｓｃｉｔｙ 出让土地距离市政府的直线距离 （千米）

容积率 Ｐｏｌｔ＿ｒａｔｉｏ 建筑面积毛密度， 等于地上建筑总面积与用地面积之比

财政收入 Ｌｎｉｎｃｏｍｅ 当年的城市财政收入， 取对数

财政支出 Ｌｎｅｘｐｅｎｄ 当年的城市财政支出， 取对数

城市生产总值 ＬｎＧＤＰ 当年的城市生产总值， 取对数

城市年末人口 Ｌｎｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ 当年的年末城市人口， 取对数

城市人口增长 Ｐｏｐｕ＿ｇｒｏｗｔｈ 当年的城市人口增长率， 乘以了 １００

固定资产投资 Ｌｎｆｉｘ＿ｉｎｖｅｓｔ 当年的固定资产投资， 取对数

城市 Ｃｉｔｙ 城市虚拟变量

年份 Ｙｅａｒ 年份虚拟变量

（三） 模型设定

本文利用以下计量模型进行主要回归分析：

Ｌｎｐｒｉｃｅｉｃｔ ＝α０＋α１Ｔｕｒｎｏｖｅｒｃｔ＋β′Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉｃｔ＋ｃｉｔｙ
＋ｙｅａｒ＋εｉｃｔ （１）

其中： Ｌｎｐｒｉｃｅｉｃｔ为因变量， 表示第 ｔ 年 ｃ 城市第 ｉ 宗
住宅用地出让价格的对数； Ｔｕｒｎｏｖｅｒｃｔ为自变量， 表

示第 ｔ 年 ｃ 城市的地方官员变更， 其中又细分为市

长变 更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ＿ｍｃｔ、 市委书记变更 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ＿ ｓｃｔ；

Ｃｏｎｔｒｏｌｓｉｃｔ表示一系列控制变量； Ｙｅａｒ 和 Ｃｉｔｙ 表示年份

和城市固定效应。
（四） 描述性统计

表 ３ 报告了主要变量的描述性统计。 从表中可以

发现， 住宅土地出让价格平均值为 １ ８３６􀆰 ２７６， 标准

差为 ２ ７４６􀆰 ４０８ ２， 说明土地价格之间有较大差异。
在样本中， 发生官员变更的比例为 ３５􀆰 ７６％， 其中市

长和市委书记变更的比例分别是 ２３􀆰 ９８％和 ２４􀆰 ０２％，
反映出地方官员变动较为频繁。

７１１

① 参照徐业坤和马光源 （２０１９） ［４２］ 的研究， 当官员卸任时间为 １ ～ ６ 月时， 则认为是当期卸任， 当卸任时间为 ７ ～ １２ 月时， 则认为是下一年

卸任。
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表 ３ 主要变量的描述性统计

Ｎ Ｍｅａｎ Ｓｔｄ ５ｔｈ Ｍｅｄｉａｎ ９５ｔｈ

Ｐｒｉｃｅ ２８ ９０９ １ ８３６􀆰 ２７６ ２ ７４６􀆰 ４０８ ２ １９２􀆰 ４５８ ３ １ ０４９􀆰 ９７２ ８ ６ ２５０

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ ２８ ９０９ ０􀆰 ３５７ ６ ０􀆰 ４７９ ３ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ ２８ ９０９ ０􀆰 ２３９ ８ ０􀆰 ４２７ ０ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ ２８ ９０９ ０􀆰 ２４０ ２ ０􀆰 ４２７ ２ ０􀆰 ０００ ０ ０􀆰 ０００ ０ １􀆰 ０００ ０

Ｌａｎｄ＿ａｒｅａ ２８ ９０９ ４９ ９８４ ４８ ７６３ ２ １７９ ３４ ７５５ １５１ ７３５

Ｓｔｒｕ＿ａｒｅａ ２８ ９０９ １２５ ３７４ １２８ ３５７ ４ ８４７ ８４ ８４７ ３８８ ９７５

Ｐｌｏｔ＿ｒａｔｉｏ ２８ ９０９ ２􀆰 ７１２ ２ １􀆰 ２５１ ７ １􀆰 ２００ ０ ２􀆰 ５００ ０ ５􀆰 ３００ ０

Ｄｉｓｃｉｔｙ ２８ ９０９ １５􀆰 ９１７ ８ １５􀆰 ０３７ ７ ２􀆰 １００ ０ １１􀆰 ３００ ０ ４５􀆰 ５００ ０

Ｆｉｘ＿ｉｎｖｅｓｔ ２８ ９０９ ２􀆰 ５９９ ２ｅ＋０７ １􀆰 ５５６ １ｅ＋０７ ５ ８８７ ３６８ ２􀆰 ２９１ ７ｅ＋０７ ５􀆰 ６７８ ５ｅ＋０７

Ｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ ２８ ９０９ ６０４􀆰 ２７０ ８ ２４３􀆰 ２１０ ０ １９８􀆰 ５００ ０ ６０３􀆰 ９９０ ０ １ ００３􀆰 ２００ ０

Ｐｏｐｕ＿ ｇｒｏｗｔｈ ２８ ９０９ ５􀆰 １９０ ３ ４􀆰 ３３８ ０ －０􀆰 ９００ ０ ４􀆰 ８１０ ０ １２􀆰 ６００ ０

Ｉｎｃｏｍｅ ２８ ９０９ ３ ６０７ ３２０ ２ ８８１ ３５１ ６４０ ３６８ ２ ９２５ ４９６ １􀆰 ００６ ４ｅ＋０７

Ｅｘｐｅｎｄ ２８ ９０９ ４ ７６２ ９７４ ３ ０４１ ４３８ １ ３９９ ３７６ ４ １５１ ９２１ １􀆰 ０８３ ５ｅ＋０７

ＧＤＰ ２８ ９０９ ４􀆰 ０９６ ７ｅ＋０７ ２􀆰 ７５５ ９ｅ＋０７ ９ ８３０ ７６９ ３􀆰 ５５７ ２ｅ＋０７ ９􀆰 １３８ ２ｅ＋０７

　 　 注： 为了避免变量极值对实证结果的影响， 本文对相关连续变量进行了 １％分位数的 ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理。

五、 实证结果分析

（一） 官员变更与土地价格

表 ４ 报告了地方官员变更与土地价格的回归结

果。 在考虑了所有控制变量后， 列 （Ⅰ） 显示相对

于没有发生市长 （或市委书记） 变更的城市， 官员

变更使得土地价格下降 ４􀆰 ４３％。 列 （Ⅱ） 和列 （Ⅲ）
分别给出了市长变更和市委书记变更对土地价格的影

响， 列 （Ⅱ） 的结果显示， 相对于没有发生市长变

更的城市， 市长变更会使得土地价格下降 ４􀆰 ２７％，
且结果在 １％的水平显著； 列 （Ⅲ） 的结果表明相对

于没有发生市委书记变更的城市， 市委书记变更使得

土地价格显著下降 ３􀆰 ３８％。 列 （Ⅳ） 报告了市长和

市委书记同时变更 （Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｂｏｔｈ） 的情形下， 将降

低当期土地价格 ４􀆰 １９％。

表 ４ 地方官员变更与土地价格

ＬｎＰｒｉｃｅ

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
－０􀆰 ０４４ ３∗∗∗

（－４􀆰 ２８８）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０４２ ７∗∗∗

（－３􀆰 ７９５）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０３３ ８∗∗∗

（－２􀆰 ９４４）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｂｏｔｈ
－０􀆰 ０４１ ９∗∗∗

（－２􀆰 ７１６）

ＬｎＧＤＰ
０􀆰 ７５２ ５∗∗∗

（８􀆰 ３６４）
０􀆰 ７２９ ６∗∗∗

（８􀆰 １０１）
０􀆰 ７４２ ６∗∗∗

（８􀆰 ２５２）
０􀆰 ７２２ ０∗∗∗

（８􀆰 ００１）

Ｌｎｉｎｃｏｍｅ
－０􀆰 ０７８ ９∗∗∗

（－２􀆰 ５９７）
－０􀆰 ０８３ ０∗∗∗

（－２􀆰 ７３０）
－０􀆰 ０７６ ７∗∗

（－２􀆰 ５２６）
－０􀆰 ０８０ ２∗∗∗

（－２􀆰 ６４１）

８１１
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续前表

ＬｎＰｒｉｃｅ

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

ＬｎＬａｎｄ＿ａｒｅａ
０􀆰 ２６８ ４∗∗∗

（８􀆰 ４５２）
０􀆰 ２６６ ７∗∗∗

（８􀆰 ３９１）
０􀆰 ２６８ ２∗∗∗

（８􀆰 ４５３）
０􀆰 ２６７ １∗∗∗

（８􀆰 ４１６）

Ｌｎｆｉｘ＿ｉｎｖｅｓｔ
－０􀆰 ２２１ １∗∗∗

（－５􀆰 ７３５）
－０􀆰 ２１２ ５∗∗∗

（－５􀆰 ５１４）
－０􀆰 ２１４ ９∗∗∗

（－５􀆰 ５６９）
－０􀆰 ２０８ ９∗∗∗

（－５􀆰 ４１４）

Ｌｎｓｔｒｕ＿ａｒｅａ
－０􀆰 ２７５ ６∗∗∗

（－８􀆰 ８２２）
－０􀆰 ２７３ ８∗∗∗

（－８􀆰 ７５７）
－０􀆰 ２７５ ３∗∗∗

（－８􀆰 ８２０）
－０􀆰 ２７４ ２∗∗∗

（－８􀆰 ７８１）

Ｄｉｓｃｉｔｙ
－０􀆰 ０２１ ２∗∗∗

（－５３􀆰 ０２０）
－０􀆰 ０２１ ２∗∗∗

（－５３􀆰 ００５）
－０􀆰 ０２１ ２∗∗∗

（－５３􀆰 ００３）
－０􀆰 ０２１ ２∗∗∗

（－５２􀆰 ９８９）

Ｐｌｏｔ＿ｒａｔｉｏ
０􀆰 ０２９ ２∗∗∗

（２􀆰 ６０９）
０􀆰 ０２８ ３∗∗

（２􀆰 ５２７）
０􀆰 ０２８ ８∗∗∗

（２􀆰 ５８０）
０􀆰 ０２８ ３∗∗

（２􀆰 ５２７）

Ｐｏｐｕ＿ ｇｒｏｗｔｈ
－０􀆰 ０００ ７
（－０􀆰 ３３７）

－０􀆰 ０００ ４
（－０􀆰 １９２）

－０􀆰 ０００ ７
（－０􀆰 ３１３）

－０􀆰 ０００ ５
（－０􀆰 ２２３）

Ｌｎｅｘｐｅｎｄ
０􀆰 １９５ ２∗∗∗

（５􀆰 ８４８）
０􀆰 １９５ １∗∗∗

（５􀆰 ８５６）
０􀆰 １９６ ３∗∗∗

（５􀆰 ８８４）
０􀆰 １９６ ４∗∗∗

（５􀆰 ８９１）

Ｌｎｐｏｐｕｌａｔｉｏｎ
－０􀆰 ９９４ ８∗∗∗

（－６􀆰 ６２０）
－０􀆰 ９７３ １∗∗∗

（－６􀆰 ４６４）
－０􀆰 ９８４ １∗∗∗

（－６􀆰 ５４３）
－０􀆰 ９６０ ０∗∗∗

（－６􀆰 ３４２）

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
２􀆰 ８４３ ８∗

（１􀆰 ９５０）
２􀆰 ９９４ １∗∗

（２􀆰 ０５１）
２􀆰 ７６４ ９∗

（１􀆰 ８９５）
２􀆰 ８９３ ７∗∗

（１􀆰 ９８５）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８

　 　 注： ∗∗∗、 ∗∗、 ∗分别表示 １％、 ５％ 、 １０％ 的显著性水平， 括号内为 ｔ 值， 下同。
资料来源： 作者根据 Ｓｔａｔａ 计量结果整理， 下同。

　 　 表 ４ 的结果表明地方官员变更对当期土地价格

有显著负向影响。 如前文所言， 主政官员是地区政

策的制定者和执行者， 而不同官员有着不尽相同的

个人风格， 因此新旧官员的交替可能使得政策出现

变动， 导致政府政策出现不确定性。 企业面对较大

的政策不确定性时会减少投资规模。 对于政策依赖

度高的房地产企业来说， 官员变更的当期， 为了规

避政策变动引起的投资风险， 房地产企业会减少土

地投资， 土地需求减少将降低住宅用地出让价格，
从而证实了假设 １ 的预测， 即官员变更将降低当期

土地出让价格。
接下来， 我们进一步检验地方官员上任后对其辖

区内土地价格的影响。 我们以地方官员的上任时间为

界， 检验其在上任当年、 后一年和后两年， 对辖区的

土地价格影响。 表 ５ 报告了回归结果①。 表 ５ 列

（Ⅰ） 和列 （Ⅲ） 的结果显示， 相对于市长 （或市委

书记） 变更当年和市长 （或市委书记） 变更前一年

之外的其他年份， 在官员变更当年， 会显著降低其辖

区内的土地价格。 然而， 有趣的是， 在表 ５ 的列

（Ⅱ） 和列 （Ⅳ） 中， 我们发现相对于其他年份， 市

长变更当年土地价格显著下降 ２􀆰 ６６％， 而变更后第

一年土地价格显著上涨 ２􀆰 ９６％， 变更后第二年土地

价格依然上涨 ４􀆰 ７４％； 相应地， 在市委书记变更当

年土地价格也呈下降趋势， 变更的后续年份内， 土地

价格显著地反转， 推高了土地价格。 不过， 回归结果

显示这种正向影响在卸任前弱化了， 市长在卸任前一

年对土地价格没有显著影响， 市委书记在卸任前一年

对土地价格的正向影响也降至 ２􀆰 ４０％。

９１１
① 表中 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ－１表示市长变更前 １ 年， Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋１和 Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋２分别表示市长变更后一年和市长变更后两年。 市委书记类似。
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表 ５ 地方官员变更前后对土地价格 （Ｌｎｐｒｉｃｅ） 的影响

Ｌｎｐｒｉｃｅ

市长变更前一年 市长变更 市委书记变更前一年 市委书记变更

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ－１
－０􀆰 ００７ ７
（－０􀆰 ６０８）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ
－０􀆰 ０４５ ０∗∗∗

（－３􀆰 ８１２）
－０􀆰 ０２６ ６∗∗

（－２􀆰 １３０）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋１
０􀆰 ０２９ ６∗∗

（２􀆰 ２０９）

Ｔｕｒｎｏｖｅ＿ｍｒｔ＋２
０􀆰 ０４７ ４∗∗∗

（３􀆰 ７８４）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ－１
０􀆰 ０２４ ０∗

（１􀆰 ９０５）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ
－０􀆰 ０２６ ２∗∗

（－２􀆰 １７７）
－０􀆰 ０１４ ８
（－１􀆰 １９３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋１
０􀆰 ０２１ ０∗

（１􀆰 ７１６）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋２
０􀆰 ０５５ ０∗∗∗

（４􀆰 ２４６）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
３􀆰 ００５ ０∗∗

（２􀆰 ０５８）
２􀆰 ７４６ ３∗

（１􀆰 ８７６）
２􀆰 ７５７ ５∗

（１􀆰 ８９０）
３􀆰 ０７０ １∗∗

（２􀆰 ０９５）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８

　 　 表 ５ 描绘出土地市场随官员更替而波动的大致轨

迹， 官员变更当年， 地价因政策不确定性而下降， 在

新任官员上任后土地价格迎来上涨。 这些结果与我们

的预期一致， 表明官员上任后受到晋升激励的影响，
会推高土地价格， 从而证明了本文的假设 ２， 即官员

上任后将推高土地出让价格。
（二） 稳健性检验

１􀆰 工具变量法及聚类稳健标准误。
官员变更可能因遗漏变量和反向因果等问题而存

在内生性问题， 本文借鉴前人的研究 （沈华玉等，
２０１７［４］； 张晔等， ２０１９［４４］）， 采用本省其他城市地方

官员变更的均值作为工具变量， 进行二阶段回归

（２ＳＬＳ）， 回归结果如表 ６ Ｐａｎｅｌ Ａ 所示。 结果显示工

具变量通过 ＤＷＨ 检验和弱工具变量检验①， 官员变

更将导致地价下降， 与主回归结果相符。 然后， 考虑

到可能存在的异方差和组内自相关导致的低估标准误

问题， 我们又控制了区县层面的聚类稳健标准误， 如

表 ６ Ｐａｎｅｌ Ｂ 所示， 主要回归结果仍然显著。

０２１

① ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ、 ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ 和ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ 分别作为工具变量时， 弱工具变量检验 Ｆ 值分别是 １４６􀆰 ５７、 １８􀆰 ６５ 和 １９４􀆰 ９７， 且 ＤＷＨ 检验结果在 １％
的水平上拒绝原假设。
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表 ６ 工具变量法和聚类稳健标准误

Ｐａｎｅｌ Ａ

变量

第一阶段 第二阶段 第一阶段 第二阶段 第一阶段 第二阶段

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ Ｌｎｐｒｉｃｅ

ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ
０􀆰 ２４９ ０∗∗∗

（１３􀆰 ９６３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
－０􀆰 ７１５ ９∗∗∗

（－５􀆰 ３９６）

ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
０􀆰 ２１３ ０∗∗∗

（１２􀆰 １０６）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ５８２ ３∗∗∗

（－３􀆰 ８３５）

ＭＴｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
０􀆰 ０７９ ９∗∗∗

（４􀆰 ３１９）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－２􀆰 ２３２ ５∗∗∗

（－３􀆰 ３７９）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ／ Ｙｅａｒ ／ Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－０􀆰 ７８２ ７
（－１􀆰 ０７８）

２􀆰 ８５２ ６∗

（１􀆰 ８４３）
２􀆰 ８３５ ７∗∗∗

（４􀆰 ５１２）
４􀆰 ９０１ ５∗∗∗

（３􀆰 ０６５）
－２􀆰 ４１８ ７∗∗∗

（－３􀆰 ６２４）
－２􀆰 ３２９ ５
（－０􀆰 ９２７）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ２１３ ０􀆰 ４２５ ０􀆰 １８７ ０􀆰 ４５９ ０􀆰 １４８ —

Ｐａｎｅｌ Ｂ

（Ⅶ） （Ⅷ） （Ⅸ）

Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｌｎｐｒｉｃｅ

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
－０􀆰 ０４４ ３∗∗

（－２􀆰 ３２１）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０４２ ７∗∗

（－２􀆰 ０６９）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０３３ ８
（－１􀆰 ５２０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ ／ Ｙｅａｒ ／ Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
２􀆰 ８４３ ８
（０􀆰 ６８６）

２􀆰 ９９４ １
（０􀆰 ７２３）

２􀆰 ７６４ ９
（０􀆰 ６６６）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８

　 　 ２􀆰 倾向得分匹配 （ＰＳＭ） 回归。
由于各个官员特征本身存在较大差异， 而且官员

变更也可能受城市特征的影响， 可能导致选择性偏误

问题， 为了减弱这种影响， 本文借鉴徐业坤和马光源

（２０１９） ［４２］ 的研究， 采用倾向得分匹配法 （ ＰＳＭ），
对发生官员变更的样本 （处理组） 和未发生变更的

样本 （对照组） 按照前文的城市特征变量和土地特

征变量进行了匹配， 匹配结果如图 ２ 和图 ３ 所示。 我

们发现， 匹配前两组样本倾向得分的核密度分布存在

较大差异， 匹配后它们的分布较为一致。
然后我们重新对匹配后的样本进行回归分析， 表

７ 是 ＰＳＭ 的回归结果①。 由表 ７ 的结果可以发现， 官

１２１

① 表 ７ 列 （Ｉ） 是对发生官员变更和未发生官员变更的样本进行匹配后的回归结果， 列 （ＩＩ） 和列 （ ＩＩＩ） 则分别是对发生市长变更和未发生市

长变更的样本、 市委书记变更和未发生市委书记变更的样本进行匹配后的回归结果。
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员变更当期土地价格变化分别与表 ４ 的主回归结果基

本保持一致， 验证了前文回归结果的稳健性。
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图 ２　 匹配前倾向得分的核密度

0.0 0.2 0.4 0.6 0.8

5

4

3

2

1

0

�
�
�

�	���

�)3
��3

图 ３　 匹配后倾向得分的核密度

表 ７ 倾向得分匹配 （ＰＳＭ） 的回归结果

变量
Ｌｎｐｒｉｃｅ

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
－０􀆰 ０４３ ９∗∗∗

（－４􀆰 ２４６）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０４３ ０∗∗∗

（－３􀆰 ８１４）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０３３ ８∗∗∗

（－２􀆰 ９４２）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
３􀆰 ６０３ ２∗∗

（２􀆰 ３７４）
２􀆰 ６７７ ２∗

（１􀆰 ８２０）
２􀆰 ７８０ ２∗

（１􀆰 ８９１）

Ｎ ２８ ８１１ ２８ ７４２ ２８ ８９１

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９９ ０􀆰 ４９８

３􀆰 重新定义官员变更。
在表 ４ 和表 ５ 中， 我们对于官员变更年份的定义

是： 如果 １～ ６ 月发生官员更替， 则变更年份设定为

当年， 若 ７～１２ 月份发生官员变更， 则变更年份设为

下一年。 为了表明变更年份设定不会影响本文的结

果， 我们借鉴王全景和温军 （２０１９） ［４５］的研究， 将官

员更替的自然年份定义为官员变更年份， 再对土地价

格进行表 ５ 的回归， 结果如表 ８ 所示， 与前文的回归

分析结果一致， 进一步支持了本文的结论。

表 ８ 更改官员变更年份后的回归结果

变量

市长变更

当年

市委书记

当年

市长变更

前一年

市委书记变更

前一年

市长变更

后两年

市委书记

变更后两年

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ ｍｔ
－０􀆰 ０２４ ７∗∗

（－２􀆰 １６６）
－０􀆰 ０３４ ５∗∗∗

（－２􀆰 ７７１）
－０􀆰 ００５ ７
（－０􀆰 ４５６）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ
－０􀆰 ０３３ ７∗∗∗

（－２􀆰 ９５２）
－０􀆰 ０２５ ２∗∗

（－２􀆰 １２１）
－０􀆰 ００３ ４
（－０􀆰 ２７０）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ－１
－０􀆰 ０２８ ９∗∗

（－２􀆰 １１２）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ－１
０􀆰 ０３１ ２∗∗

（２􀆰 ３７３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋１
０􀆰 ０４２ ０∗∗∗

（３􀆰 ２９３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋２
０􀆰 ０３６ ０∗∗∗

（２􀆰 ９０７）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋１
０􀆰 ０４０ ８∗∗∗

（３􀆰 ２０３）

２２１
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续前表

变量

市长变更

当年

市委书记

当年

市长变更

前一年

市委书记变更

前一年

市长变更

后两年

市委书记

变更后两年

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋２
０􀆰 ０９３ ６∗∗∗

（７􀆰 ４８８）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
２􀆰 ９０３ ７∗∗

（１􀆰 ９９０）
２􀆰 ８３３ ０∗

（１􀆰 ９４２）
２􀆰 ９３６ ２∗∗

（２􀆰 ０１１）
２􀆰 ８０８ １∗

（１􀆰 ９２５）
２􀆰 ６７８ ３∗

（１􀆰 ８３６）
３􀆰 １２５ ０∗∗

（２􀆰 １３６）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９９

　 　 ４􀆰 官员变更与土地溢价率。
为进一步验证官员变更导致的政策不确定性对土

地交易市场的负向影响， 本文借鉴 Ｃａｉ 等 （２０１３）［４６］的

研究， 利用土地溢价率 （Ｐｒｅｍｉｕｍ） 衡量土地市场的

竞争程度， 检验地方官员变更对土地市场竞争强度的

影响。 表 ９ 的回归结果显示， 在控制其他变量后， 官

表 ９ 官员变更对土地溢价率的影响

（１） （２） （３）

Ｐｒｅｎｉｕｍ Ｐｒｅｎｉｕｍ Ｐｒｅｎｉｕｍ

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ
－０􀆰 ０１３ ７∗∗

（－２􀆰 ３０３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ００５ ３
（－０􀆰 ８８０）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０１７ ５∗∗∗

（－２􀆰 ６６８）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－４􀆰 １５５ １∗∗∗

（－３􀆰 ８１３）
－４􀆰 １１２ ６∗∗∗

（－３􀆰 ７７５）
－４􀆰 ２０５ ５∗∗∗

（－３􀆰 ８５６）

Ｎ ２３ ９８５ ２３ ９８５ ２３ ９８５

Ａｄｊｕｓｔｅｄ Ｒ２ ０􀆰 １８１ ０􀆰 １８１ ０􀆰 １８１

员变更对其辖区内的土地溢价率有负向影响， 降低了

土地市场的竞争度， 这一结果验证了前文的理论

分析。

六、 进一步分析

（一） 官员来源、 去向与土地价格

接下来， 本文参考郭峰和石庆玲 （ ２０１７） ［４７］、
陈德球和陈运森 （２０１８） ［２４］ 的研究， 根据新任官员

上一个职务所在地与当前就任城市是否为同一城

市， 将官员区分为本地上任和异地上任。 并且根据

卸任官员下一个职务所在地与当前任职城市是否为

同一城市， 将官员划分为本地调动与异地调动。 与

本地上任的官员相比， 区域内企业对于来自异地的

新任官员并不熟悉， 对其执政风格、 个人特点也难

以把握， 这就客观上形成了更大的政策不确定性。
而卸任官员离开原来的城市后， 原有的政企关系将

难以维系， 因此异地调动也将带来更大的政策不确

定性。 本文根据官员类别进行了分样本回归， 回归

结果如表 １０ 所示。

表 １０ 官员来源、 去向与土地价格 （Ｌｎｐｒｉｃｅ） 的分样本回归

变量

市长 市委书记

异地上任 本地上任 卸任离开 卸任留下 异地上任 本地上任 卸任离开 卸任留下

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ） （Ⅶ） （Ⅷ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０５１∗∗∗

（－２􀆰 ９８９）
－０􀆰 ０１４

（－０􀆰 ８１５）
－０􀆰 ０６５∗∗∗

（－２􀆰 ７４１）
０􀆰 ０００

（０􀆰 ００２）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０９９∗∗∗

（－３􀆰 ８７１）
０􀆰 ０７０

（１􀆰 ５５４）
－０􀆰 １０９∗∗∗

（－４􀆰 ０９７）
０􀆰 ０２７

（０􀆰 １０２）

３２１
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续前表

变量

市长 市委书记

异地上任 本地上任 卸任离开 卸任留下 异地上任 本地上任 卸任离开 卸任留下

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ） （Ⅶ） （Ⅷ）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
９􀆰 ８８３∗∗

（２􀆰 ５０８）
－４􀆰 ００８∗∗

（－２􀆰 １０５）
１２􀆰 ４０７∗∗∗

（３􀆰 ２５３）
７􀆰 ９２７∗∗∗

（３􀆰 ３３０）
８􀆰 ３５５∗∗

（１􀆰 ９７６）
２３􀆰 ７９５∗∗∗

（３􀆰 ２３６）
１３􀆰 ７５１∗∗∗

（３􀆰 ２４２）
４８􀆰 ４０７∗∗

（２􀆰 ０３１）

Ｎ １３ ９４９ １４ ９６０ ９ １０１ １６ ８９２ ７ １４１ ３ ０３９ ７ ５８０ ７４４

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５３６ ０􀆰 ４７０ ０􀆰 ５３７ ０􀆰 ４７５ ０􀆰 ５０３ ０􀆰 ６００ ０􀆰 ５３２ ０􀆰 ６３７

　 　 表 １０ 列 （Ⅰ） ～列 （Ⅳ） 和列 （Ⅴ） ～ 列 （Ⅷ）
分别报告了分样本回归结果。 回归结果显示， 市长变

更并且新任市长来自异地会降低土地价格 ５􀆰 １％， 而

市委书记发生变更而且新任书记来自异地时， 对辖区

内土地价格的影响更大， 会导致土地价格显著降低约

１０％。 另一方面， 我们发现， 对于本地上任的市长、
市委书记变更对当期土地价格几乎没有显著影响。 本

文又分析卸任官员去向， 通过对比卸任官员异地调动

和本地调动的回归结果可以发现， 卸任官员离开原有

城市的官员变更能显著降低土地价格， 而职位发生变

化但任职城市不变的官员变更对土地价格没有显著影

响， 证实了我们的预期， 即主政官员异地调动可能带

来更大的政策不确定性， 进而对土地价格的负向影响

更为显著。
（二） 官员非正常变更与土地价格

接下来， 本文分析官员非正常变更对土地价格的

差异性影响。 非正常变更指政府官员因违纪、 违法等

原因而远离权力中心， 对当地政治环境具有更大的冲

击性和威慑力。 本文引入虚拟变量非正常变更 （Ａｂ⁃
ｎｏｒｍａｌ）， 如果市长 （市委书记） 因为违纪、 违法等

原因被免职导致官员变更， 则 Ａｂｎｏｒｍａｌ 取值为 １， 否

则为 ０， 然后加入官员变更 （Ｔｕｒｎｏｖｅｒ） 和非正常变

更 （ Ａｂｎｏｒｍａｌ） 的 交 叉 项①。 表 １１ 列 （ Ⅰ）、 列

（Ⅱ） 分别是市长和市委书记非正常变更对土地价

格的回归结果。 可以发现， 非正常变更与官员变更

的交互项显著为负， 这说明相比于正常变更的官

员， 非正常变更的官员使得土地价格下降的幅度更

大， 说明非正常变更会造成政策不确定性程度加深，
对土地市场的负向影响更为明显。 列 （Ⅲ）、 列

（Ⅳ） 将退休也纳入非正常变更 （Ａｂｎｏｒｍａｌ）， 交叉

项系数也都显著为负， 进一步支持了列 （Ⅰ）、 列

（Ⅱ） 的回归结果。

表 １１ 非正常官员变更对土地价格 （Ｌｎｐｒｉｃｅ） 的差异性影响

变量
市长 市委书记 市长 市委书记

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０３９ ８∗∗∗

（－３􀆰 ４３６）
－０􀆰 ０３６ ７∗∗∗

（－３􀆰 １５４）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ×Ａｂｎｏｒｍａｌ＿ｍ
－０􀆰 ０６９ ９∗∗

（－１􀆰 ９８７）
－０􀆰 １０５ ４∗∗∗

（－３􀆰 ０９６）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０２８ ７∗∗

（－２􀆰 ４１３）
－０􀆰 ０２５ ６∗∗

（－２􀆰 １３０）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ×Ａｂｎｏｒｍａｌ＿ｓ
－０􀆰 ０６７ １
（－１􀆰 ６３４）

－０􀆰 ０８７ ０∗∗

（－２􀆰 ３７４）

４２１
① 由于非正常变更数据存在缺失， 导致本回归与主回归样本相比有少量减少。
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续前表

变量
市长 市委书记 市长 市委书记

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
３􀆰 １０４ １∗∗

（２􀆰 １２４）
２􀆰 ２７２ １
（１􀆰 ５５５）

３􀆰 １６９ ４∗∗

（２􀆰 １６８）
２􀆰 ２６７ ０
（１􀆰 ５５１）

Ｎ ２８ ８３１ ２８ ７４２ ２８ ８３１ ２８ ７４２

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８

（三） 卸任官员任职期限与土地价格

现有研究认为， 官员在一个地区任职时间越

长， 政企合谋的可能性越大， 因此当该官员离职

时， 失去原有的关系网带来的影响更大 （郭峰和石

庆玲， ２０１７［４７］）。 而且官员任期越长， 其长期以来的

政策已经形成了该地区固有的产业结构、 分工， 因此

当发生官员变更时， 不确定继任者是否会沿袭前任官

员的政策， 存在更多不确定性因素， 因此对当地企业

的冲击更大。 为了检验官员的任职期限在卸任时对土

地价格产生的影响， 我们根据离任官员卸任时的任期

长短， 进行分样本回归。 具体地， 本文借鉴郭峰和石

庆玲 （２０１７） ［４７］的方法， 将卸任官员任期小于或等于

３ 年定义为短任期， 介于 ３ 年到 ５ 年之间定义为中等

任期， 大于或等于 ５ 年定义为长任期。 表 １２ 列

（Ⅰ） ～列 （Ⅲ） 和列 （Ⅳ） ～列 （Ⅵ） 分别报告了市

长和市委书记按卸任任期进行的分样本回归结果。 回

归结果显示， 官员变更对土地价格的负向影响随着卸

任官员任期增加而逐步增长。 任期长的市长和市委书

记在卸任当年， 其变更事件使得辖区内的土地价格下

降 １０􀆰 ５％和 １９􀆰 １％， 其影响明显大于任期较短的市

长和市委书记。 这说明卸任官员任期越长， 官员变更

对当地住宅用地出让价格的负向影响越大， 证实了我

们的预期。

表 １２ 不同任职期限对土地价格 （Ｌｎｐｒｉｃｅ） 的影响

变量

市长 市委书记

Ｔｅｎｕｒｅ≤３ ３＜Ｔｅｎｕｒｅ＜５ Ｔｅｎｕｒｅ≥５ Ｔｅｎｕｒｅ≤３ ３＜Ｔｅｎｕｒｅ＜５ Ｔｅｎｕｒｅ≥５

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ） （Ⅴ） （Ⅵ）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
０􀆰 ００１

（０􀆰 ０３７）
－０􀆰 ０２６

（－１􀆰 ３４５）
－０􀆰 １０５∗∗∗

（－３􀆰 ３７８）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
０􀆰 ０１７

（０􀆰 ７０７）
－０􀆰 １２０∗∗∗

（－５􀆰 ３４７）
－０􀆰 １９１∗∗∗

（－６􀆰 ６９２）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
０􀆰 １５５

（０􀆰 ０４３）
－６􀆰 ６３９∗∗

（－２􀆰 ０４２）
－１􀆰 ３８８

（－０􀆰 ２１８）
１９􀆰 １３９∗∗∗

（４􀆰 ６３２）
－５􀆰 ５０４∗

（－１􀆰 ６９８）
５􀆰 ４８６

（１􀆰 １５２）

Ｎ １０ ８４８ ９ ９０８ ８ １５３ １０ ９６９ ９ ９０８ ７ ７４４

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５１１ ０􀆰 ５２４ ０􀆰 ５０６ ０􀆰 ５１１ ０􀆰 ５２６ ０􀆰 ５２５

５２１
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（四） 市场化水平、 官员变更与土地价格

市场化是每个市场要实现的目标之一， 公开透明

的市场能更有效地实现资源的配置。 市场化可以降低

政府对于经济的干预程度， 减弱除市场因素之外的变

量对经济体的影响。 回到土地市场， 在市场化程度高

的区域， 政府与企业的关系更为正常化， 公开市场受

地方政府的影响相对较小， 地方官员变更对市场的影

响按理会较小。 基于这一逻辑， 本文依据市场化水平

对官员变更当年的土地价格变化进行分析。 本文将

市场化指数大于中位数的城市定义为高市场化城

市， 而小于中位数的城市定义为低市场化城市， 然

后进行分样本回归， 其结果展示在表 １３ 中。 市场

化程度高的地区， 市长变更导致土地价格下降

３􀆰 ３４％， 市委书记变更导致土地价格下降 １􀆰 ２４％，
后者不显著； 而市场化程度低的地区， 市长变更导

致土地价格下降 ９􀆰 ８４％， 市委书记变更导致土地价

格下降 １３％， 两者结果都非常显著。 回归结果显示

市场化程度低的地区， 官员变更对土地市场的影响

显著大于市场化程度高的地区， 表明市场化可以弱

化地方官员变动对土地市场的影响， 土地价格更多

地取决于市场因素。

表 １３ 市场化水平、 官员变更与土地价格 （Ｌｎｐｒｉｃｅ）

变量
市场化程度高 市场化程度低

市长 市委书记 市长 市委书记

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍ
－０􀆰 ０３３ ４∗∗

（－２􀆰 ４５６）
－０􀆰 ０９８ ４∗∗∗

（－４􀆰 ３６９）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓ
－０􀆰 ０１２ ４
（－０􀆰 ９０５）

－０􀆰 １３０ ０∗∗∗

（－５􀆰 ４４９）

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
－７􀆰 ６９３ １∗∗∗

（－４􀆰 ４７０）
－７􀆰 ８１９ ２∗∗∗

（－４􀆰 ５５１）
２０􀆰 ７８４ ５∗∗∗

（５􀆰 ８６１）
２０􀆰 ５６２ ６∗∗∗

（５􀆰 ８５０）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｎ １９ ４０９ １９ ４０９ ８ ３１０ ８ ３１０

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ５２９ ０􀆰 ５２９ ０􀆰 ３５０ ０􀆰 ３５１

（五） 经济增长压力与土地价格

ＧＤＰ 增速作为官员晋升评价的重要指标， 其快

慢影响着地区官员的晋升机会的大小， 同时， 相对绩

效的对比也是官员政绩考核中的主要方式。 通过比较

地区经济发展速度与周边地区经济增长速度， 能够在

一定程度上反映出官员相对政绩的大小。 地方官员都

不想 “落后于人”， 对于经济增长速度较慢的城市，

其主政官员面临较大的保增长压力， 为增加晋升机会

从而采取更多的经济干预行为。 在土地市场， 一种可

能的情况是， 面对经济增长压力， 官员将更大力度地

推高住宅土地价格， 以实现 “弯道超车”。 因此， 这

一部分旨在研究经济增长压力是否会扩大官员变更后

期土地价格的上涨幅度。 参考钱先航等 （２０１１） ［４８］构

建经济增长压力指标， 将地区 ＧＤＰ 增速与所属省份

的均值进行比较， 若该地区 ＧＤＰ 增速小于所属省份

ＧＤＰ 增速的均值， 则增长压力变量 （Ｐｒｅｓｓｕｒｅ） 取值

为 １， 反之增长压力变量取值为 ０。
本文在模型中添加了增长压力、 官员变更与增长

压力的交互项， 结果如表 １４ 所示。 我们发现在官员

变更的后一年、 两年和增长压力的交互项系数都显著

为正， 说明官员变更后两年内， 经济增长压力对住宅

土地出让价格上涨有推动作用， 进一步证实了本文的

结论。

表 １４ 经济增长压力、 官员变更与土地价格

变量

市长 市委书记

（Ⅰ） （Ⅱ） （Ⅲ） （Ⅳ）

Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｌｎｐｒｉｃｅ Ｌｎｐｒｉｃｅ

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋１
－０􀆰 ０２２ ９
（－１􀆰 ２６０）

－０􀆰 ０１３ ５
（－０􀆰 ６９２）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋ ２
０􀆰 ０２０ ２
（１􀆰 ０３７）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋１×Ｐｒｅｓｓｕｒｅ
０􀆰 ０７４ １∗∗∗

（３􀆰 ３１６）
０􀆰 ０８１ ７∗∗∗

（３􀆰 ５２１）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｍｔ＋２×Ｐｒｅｓｓｕｒｅ
０􀆰 ０５０ ７∗∗

（２􀆰 １１９）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋１
－０􀆰 ００６ １
（－０􀆰 ３１８）

－０􀆰 ０１０ ２
（－０􀆰 ５１３）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋ ２
－０􀆰 ０２２ ２
（－１􀆰 １９７）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋１×Ｐｒｅｓｓｕｒｅ
０􀆰 ０８９ ５∗∗∗

（３􀆰 ８０１）
０􀆰 １１０ ３∗∗∗

（４􀆰 ５１９）

Ｔｕｒｎｏｖｅｒ＿ｓｔ＋２×Ｐｒｅｓｓｕｒｅ
０􀆰 ０７７ ８∗∗∗

（３􀆰 ３０４）

Ｃｏｎｔｒｏｌｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｙｅａｒ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｉｔｙ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ Ｙｅｓ

Ｃｏｎｓｔａｎｔ
２􀆰 ２１８ ８
（１􀆰 ５１９）

１􀆰 ９０７ ２
（１􀆰 ３０４）

２􀆰 ７７１ １∗

（１􀆰 ８９６）
２􀆰 ５２０ ０∗

（１􀆰 ７２１）

Ｎ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９ ２８ ９０９

Ａｄｊ􀆰 Ｒ２ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８ ０􀆰 ４９８

６２１
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七、 结论及启示

市长、 市委书记作为地方政府的主要领导， 对地

方政府政策制定、 落实有决定性影响。 由于不同官员

的从政经历、 政策偏好等存在显著差异， 使得不同官

员在其任期内采取不同的执政策略， 可以预见地方官

员的更替可能导致当地政府的政策不确定性， 并且可

能对地区经济产生影响。 在我国的城市化进程中， 土

地市场的形成与发展发挥了重要作用， 由于我国城市

土地资源由地方政府垄断， 使得土地市场容易受到政

府换届及其晋升激励的影响。
本文利用 ２００８—２０１６ 年住宅用地微观交易数据，

检验地方政府官员变更、 任期对辖区内土地价格的影

响。 实证结果发现： （１） 在官员变更的当年， 其对

住宅土地出让价格呈显著的负向影响。 （２） 新任官

员上任后， 土地价格逐渐上涨， 不过卸任前一年土地

价格上涨趋势减弱。 （３） 异地调动、 非正常变更和

长期任职的官员变更对当期土地价格的负向影响更为

显著， 而市场化水平可以弱化其负向影响。 此外， 新

任官员上任后， 经济增长压力进一步推动了土地价格

的上涨。
基于以上实证研究结果， 本文提出如下政策建

议： 首先， 本文发现地方政府官员变更对辖区内土地

价格造成显著影响， 说明地方政府官员本身特征会对

区域内土地市场产生显著影响， 应该增加土地市场的

市场化， 减少政府职能部门对于土地市场的干预。 其

次， 本文发现地方官员上任后推高了辖区内的土地价

格， 土地市场或成为我国地方政府官员实现晋升的手

段。 我国应该继续推进社会主义的市场化进程， 弱化

地方政府对辖区经济的行政干预， 努力营造一个健

康、 正常的营商环境， 杜绝企业与政府官员之间形成

私人利益关系， 减小地方官员对土地市场的过度依

赖。 再次， 贯彻落实科学化、 合理化、 绿色化的官员

政绩考核机制， 经济发展模式要从数量增长型转变为

质量增长型。 官员政绩考核机制中应扩大高效发展指

标的权重， 将诸如空气污染指数、 城市幸福指数、 创

新指数等符合科学发展观的绿色指标纳入到干部考核

评价体系中来， 促使官员形成健康的政绩观， 将地方

官员的政务工作重点从追求短期快速的粗放式经济增

长模式转变到均衡可持续的发展模式。 最后， 尽量保

持政策的延续性， 减少官员变更对于区域内企业的冲

击。 同时又要保持地方官员之间的异地交流， 以免出

现因官员在一地主政时间过长而滋生腐败和政企合谋

的情况。
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