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信用摩擦与中国经济波动
简志宏　 李　 霜

摘　 要　 本文构建了一个用于分析由信用摩擦和名义债务合同引致的金融加速器效应
和债务—紧缩效应对经济波动影响的动态随机一般均衡模型。分析表明，金融加速器效应
和债务—紧缩效应的共同作用减弱了货币政策冲击的影响，放大了生产率冲击作用，并部分
抵消了货币需求冲击、价格加成冲击及工资加成冲击对经济的紧缩作用，产出和通货膨胀无
论在短期还是长期都较多地受到生产率冲击的影响，而货币政策冲击对中国经济波动的影
响非常微弱。

关键词　 信用摩擦，动态随机一般均衡，贝叶斯估计

一、引　 　 言

Ｆｉｓｈｅｒ（１９３３）在解释美国经济大萧条时首次提出了债务—紧缩理论（Ｄｅｂｔ
Ｄｅｆｌａｔｉｏｎ Ｔｈｅｏｒｙ），为研究信用市场对经济波动的影响提供了理论基础。银行信
贷的名义利率支付一般不依赖于经济状况，如果在外生冲击的作用下价格水平
下降，名义债务合同的刚性将使得社会财富从企业家向家庭转移，企业家财富
的减少将导致社会投资水平的下降从而引致经济的衰退，这种由于价格水平变
化引起的财富在家庭和企业家之间重新分配并对经济周期波动产生影响的机
制在经济周期理论中被称为“Ｆｉｓｈｅｒ债务—紧缩效应”。但Ｆｉｓｈｅｒ的理论没有考

 简志宏，华中科技大学经济学院金融系教授，博士生导师；李霜，华中科技大学经济学院博士研究
生。通信作者及地址：简志宏，湖北省武汉市华中科技大学经济学院金融系，４３００７４；Ｅｍａｉｌ：ｊｉａｎ８８２２＠ ｓｉ
ｎａ． ｃｏｍ。本文得到湖北省社会科学基金“十一五”规划项目（批准号：［２０１０］０９８）和华中科技大学自主创
新研究基金项目（批准号：２０１０ＡＷ０２６）的资助，特致谢意。感谢匿名审稿人对本文提出的宝贵意见，当
然，文责自负。
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虑在现代信用经济中至关重要的信息非对称问题，由于银行与企业家之间的信
息非对称性，银行在事后一般不能无成本地得到关于企业家不确定收益的真实
信息，银行只有在企业家违约时付出高的“审核成本”后才能获取关于企业家收
益的真实情况，因而银行通常面临高的违约破产成本，这就产生了所谓的“信用
摩擦”问题。Ｂｅｒｎａｎｋｅ ａｎｄ Ｇｅｒｔｌｅｒ（１９８９）在其开创性研究中指出，信用摩擦将导
致企业的外部融资升水（高的资金成本），高的外部融资升水通过影响投资进而
最终影响社会产出水平。由于信用摩擦对外生冲击有加速的放大作用，Ｂｅｒ
ｎａｎｋｅ，ｅｔ ａｌ．（１９９６）称这种作用机制为“金融加速器效应”，并在随后的研究中
把这种机制引入到了分析经济波动的动态随机一般均衡框架中（ＤＳＧＥ），从而
为研究信用摩擦等金融因素对经济波动的影响奠定了坚实的基础，如Ｅｉｎａｒｓｓｏｎ
ａｎｄ Ｍａｒｑｕｉｓ（２００１）、Ｃｈｒｉｓｔｉａｎｏ，ｅｔ ａｌ． （２００３，２００７）、Ｄｅ Ｆｉｏｒｅ ａｎｄ Ｔｒｉｓｔａｎｉ（２００９）
等关于经济周期和货币政策的后续研究工作。

近年来，国内学者已开始较为系统地研究金融因素对货币政策传导机制和
经济波动的影响。例如，蒋瑛琨等（２００５）基于ＶＡＲ模型研究信贷渠道在我国
货币政策传导机制中的作用，赵振全等（２００７）运用门限向量自回归（ＴＶＡＲ）模
型研究中国信贷市场与宏观经济波动的非线性关联性，发现经济中存在显著的
金融加速器效应，江群、曾令华（２００８）基于ＶＡＲ模型描述了货币政策通过信贷
供给渠道影响实际经济活动的作用机制与途径，但这些研究采用的都是简约化
的宏观计量模型，缺少微观基础，在应用于经济政策分析时存在卢卡斯批判的
问题，也无法准确地给出债务紧缩效应和金融加速器效应在中国经济波动中的
作用机理。对于具有微观基础的研究，杜清源和龚六堂（２００５）借鉴了Ｂｅｒ
ｎａｎｋｅ，ｅｔ ａｌ．（１９９９）的金融加速器原理，通过构建一般均衡模型分析了信用摩擦
在经济波动中的作用，但其基本上是真实商业周期（ＲＢＣ）模型框架，忽略掉了
价格粘性等名义摩擦，并且作了实际债务合同假设，不能用于分析经济波动中
的债务—紧缩效应，更为关键的是ＲＢＣ框架无法用于分析货币政策的传导机
制；许伟和陈斌开（２００９）构造了一个包含银行部门的动态随机一般均衡
（ＤＳＧＥ）模型，分析了银行信贷与中国经济波动的关系；崔光灿（２００６）采用简化
的Ｂｅｒｎａｎｋｅ，ｅｔ ａｌ．（１９９９）模型，分析了货币政策冲击和技术冲击的金融加速器
效应，在他们的模型中货币政策假设为利率规则，模型结构参数通过校准（ｃａｌｉ
ｂｒａｔｉｏｎ）得到。ＤＳＧＥ模型结构参数的校准方法在上世纪８０年代和９０年代被广
泛采用，采用这种方法的主要问题是我们不能定量分析模型中外生冲击源对经济
波动的贡献程度，也不能通过反事实仿真进行经济政策评价分析，因而近十年
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的研究文献大多采用参数校准和计量经济估计相结合的方法；同时，对于我国
货币政策假设为利率规则也是值得商榷的，谢平和罗雄（２００２）在运用Ｔａｙｌｏｒ利
率规则对我国货币政策进行实证研究时发现，利率规则对通货膨胀缺口的反应
系数小于１，在假设财政政策Ｒｉｃａｒｄｉａｎ中性的情形下，把利率规则引入ＤＳＧＥ
模型将产生所谓的非决定性均衡（ｉｎｄｅｔｅｒｍｉｎａｃｙ ｅｑｕｉｌｉｂｒｉｕｍ）问题。

本文构建了一个以企业家为核心的ＤＳＧＥ模型，在Ｂｅｒｎａｎｋｅ，ｅｔ ａｌ． （１９９９）
的基础上引入了信用摩擦和名义债务合同以及名义粘性等多种新凯恩斯要素，
并根据需要在模型中引入了大量的外生冲击，包括货币政策冲击、金融冲击（银
行的违约损失率冲击、企业收益的波动率冲击、企业生存率冲击）、供给冲击（生
产率冲击、价格加成冲击和工资加成冲击）及需求冲击（消费需求冲击和货币需
求冲击），假设中央银行采用内生的货币供应机制实行宏观调控，通过贝叶斯方
法估计模型的结构参数，试图回答在建立的ＤＳＧＥ模型中哪些模型构成要素对
于分析中国经济波动是相对重要的、信用摩擦对中国货币政策的传导机制会产
生怎样的影响、在金融加速器效应和债务—紧缩效应共同作用下不同的外生冲
击对中国经济波动的贡献程度如何等问题。

本文第二部分建立一个包含信用摩擦的ＤＳＧＥ模型；第三部分给出模型结
构参数的贝叶斯方法估计结果，并分析模型构成要素（参数）的相对重要性；第
四部分通过脉冲响应分析，研究信用摩擦对中国货币政策传导机制的影响和外
生冲击对中国经济波动的作用机理；第五部分通过模型的预测误差方差分解和
历史分解，分析外生冲击对中国宏观经济波动的贡献程度；最后一部分简单概
括本文的主要研究结论。

二、模型设定

本文的ＤＳＧＥ模型由产品生产商、企业家、家庭及中央银行组成。与Ｂｅｒ
ｎａｎｋｅ ｅｔ ａｌ．（１９９９）相同，假设企业家和商业银行是风险中性的，家庭是风险厌
恶的。

（一）产品生产商

产品生产商分中间品生产商和最终品生产商两种。中间品被用于生产最
终品，最终品则是社会总产出，主要被用于消费和投资。处于完全竞争市场的
最终产品生产商使用连续统［０，１］上的中间产品Ｙｔ（ｉ）（ｉ∈［０，１］）生产最终产
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品Ｙｔ；除了中间产品，最终产品生产商没有投入其他生产要素，生产函数为：
Ｙｔ ＝ ∫

１

０
（Ｙｔ（ｉ））

１
μ ｐ，ｔｄ[ ]ｉ μ ｐ，ｔ （１）

其中，μ ｐ，ｔ是价格加成比例，μ ｐ，ｔ越大意味着中间品生产商的垄断力越强。同时
μ ｐ，ｔ是模型的供给冲击之一，将在本部分的第（六）小节介绍。最终产品生产商
将在（１）式的约束下最大化利润函数：ＰｔＹｔ － ∫

１

０
Ｐｔ（ｉ）Ｙｔ（ｉ）ｄｉ，得到其一阶

条件：

Ｙｔ（ｉ） ＝ Ｐｔ（ｉ）
Ｐ( )
ｔ

－
μ ｐ，ｔ
μ ｐ，ｔ －１
Ｙｔ （２）

（２）式是最终产品生产商对中间品的需求函数，Ｐｔ（ｉ）是中间品Ｙｔ（ｉ）的价格，Ｐｔ
是总的价格水平，μ ｐ，ｔ ／（μ ｐ，ｔ － １）则是中间产品之间的替代弹性。由于假设最终
品生产商完全竞争，意味着最终品生产商获得零利润，从而求得总价格水平Ｐｔ：

Ｐｔ ＝ ∫
１

０
（Ｐｔ（ｉ））－

１
μ ｐ，ｔ －１ ｄ[ ]ｉ

－（μ ｐ，ｔ －１） （３）

　 　 中间产品Ｙｔ（ｉ）由中间产品生产商ｉ生产，假设为标准的ＣｏｂｂＤｏｕｇｌａｓ
形式：

Ｙｔ（ｉ） ＝ Ｚｔ （ｕｔＫｔ（ｉ））αＬｔ （ｉ）１ －α （４）
其中，Ｋｔ（ｉ）为资本，ｕｔ为可调整的资本利用率，Ｌｔ（ｉ）为劳动时间。Ｚｔ 为外生的
生产率冲击，将在本部分的第（六）小节介绍。

中间商的实际成本Ｓｔ（Ｙ）＝ ｒｋｔ ｕ ｔＫ ｔ ＋ ｗｔＬｔ，其中，ｒｋｔ 为实际的资本租金率，ｗｔ
为实际工资。则中间商的边际成本可以表示成ｍｃ ｔ ＝ Ｓｔ（Ｙ）／ Ｙｔ，在（４）式的约
束下，中间商成本最小化意味着：

ｕｔＫｔ
Ｌｔ
＝ α
１ － α

ｗｔ
ｒｋｔ

（５）

ｍｃ ｔ ＝ α
－α （１ － α）α －１ （ｒｋｔ）αｗ１ －αｔ ／ Ｚ ｔ （６）

　 　 中间商ｔ期的利润：Π ｔ（ｉ）＝（Ｐｔ（ｉ）－ ｍｃ ｔ Ｐ ｔ）Ｙｔ（ｉ），中间商的优化问题也意
味着其将在（２）式约束下，选择珘Ｐｔ（ｉ）最大化其利润现值：

Π ｔ（ｉ） ＝ Ｅｔ 
∞

ｋ ＝ ０
（θＰ）ｋΛ ｔ，ｔ ＋ ｋ（珘Ｐｔ（ｉ）－ ｍｃ ｔ ＋ ｋＰ ｔ ＋ ｋ）Ｙｔ＋ ｋ（ｉ{ }）

其中，贴现因子Λ ｔ，ｔ ＋ ｋ ＝ β ｋ λ ｔ ＋ ｋλ ｔ
Ｐｋ
Ｐｔ ＋ ｋ
，λ ｔ ＋ ｋ
Ｐ ｔ ＋ ｋ
为单位利润所带来的效用增量，得到其

一阶条件：
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
∞

ｋ ＝ ０
（θｐ）ｋΕ ｔ － Λ ｔ，ｔ ＋ ｋ

Ｙｔ ＋ ｋ（ｉ）
珘Ｐｔ（μ ｐ，ｔ ＋ ｋ － １）（

珘Ｐｔ － μ ｐ，ｔ ＋ ｋｍｃ ｔ ＋ ｋＰ ｔ ＋ ｋ{ }） ＝ ０ （７）

　 　 定义通货膨胀π ｔ ＝ Ｐｔ ／ Ｐｔ － １。为考察价格粘性对产出等的影响，假设中间商
按照Ｃａｌｖｏ（１９８３）调整价格，（１ － θＰ）为能够在ｔ期将价格调整为最优水平的厂
商比例，剩余θＰ 比例的厂商沿用上一期的价格Ｐｔ － １。由（３）式可知总价格
水平：

Ｐｔ ＝ ［（１ － θＰ）珘Ｐｔ －
１

μ ｐ，ｔ －１ ＋ θＰ （Ｐｔ－１）－
１

μ ｐ，ｔ －１］－（μ ｐ，ｔ －１） （８）

（二）企业家

与Ｂｅｒｎａｎｋｅ ｅｔ ａｌ． （１９９９）的实际债务契约不同，本文认为名义债务合同更
符合竞争性银行的假设。而且名义债务合同使经济周期的风险从家庭向企业
转移，这对企业家风险中性、家庭风险厌恶的假设也是有效的处理。名义债务
合同假设下，家庭得到的收益不依赖于ｔ期经济面临的各种冲击，使得Ｆｉｓｈｅｒ
（１９３３）的债务—紧缩效应成立。而由信用摩擦引致的金融加速器效应，关键在
于理解企业家净财富的变动。模型中，企业家净财富等于上一期的财富加上本
期的资本租金净收入，再加上本期折旧后的资本，减去支付给银行的借款本息。
若某个冲击使资本租金率下降，企业家净财富会下降。同样，价格下降会通过
增加企业家的实际债务导致企业家净财富降低，因此，无论是资本租金率还是
价格水平下降，都会减少企业家净财富，继而影响投资及产出。

在ｔ期末，企业家从资本品生产商那里购买数量为Ｋｔ ＋ １的资本。由于资本
Ｋｔ ＋ １为前定变量，在ｔ期确定，因此Ｋｔ ＋ １的价格为Ｑｔ，而资本品的名义价格Ｑｔ 由
资本品生产商最优投资内生决定。为了生产资本品，资本品生产商购买所需的
投资Ｉｔ和折旧后的资本进行生产。借鉴Ｃｈｒｉｓｔｉａｎｏ ｅｔ ａｌ． （２００３）的方法，通过投
资调整成本Φ（·）引入实际刚性，资本的演进方程为：

Ｋｔ＋１（ｉ） ＝ （１ － δ）Ｋｔ（ｉ）＋ １ － Φ Ｉｔ（ｉ）
Ｉｔ －１（ｉ( )[ ]） Ｉｔ（ｉ） （９）

其中，δ为资本折旧率，稳态时资本调整成本和边际调整成本均为０，即Φ（１）＝
Φ′（１）＝ ０，Φ″（·）＞ ０。调整成本形成一个变动的资本价格，从而引起企业家
净财富的波动。从（４４）式可以看出，１ ／  Ｉ 是投资关于资本价格的弹性。假设
资本品折旧后成为新资本品的转换率为１，则新旧资本品的价格相同，资本品生
产商选择投资以最大化其利润：
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ｍａｘ
Ｉ ｔ
Ｅ０ 

∞

ｔ ＝ ０
β ｔ
λ ｔ
Ｐ ｔ
［ＱｔＫｔ ＋１ － Ｑｔ（１ － δ）Ｋｔ － Ｐｔ Ｉｔ{ }］

得到资本品生产商最优决策的一阶条件（ｑｔ ＝ Ｑｔ ／ Ｐｔ表示资本品的实际价格）：

ｑｔ １ － Φ Ｉｔ
Ｉ ｔ －

( )
１

－ Φ′ Ｉｔ
Ｉ ｔ －

( )
１

Ｉｔ
Ｉ ｔ －( )[ ]
１

－ １ ＝ － βＥｔ ｑｔ ＋１Φ′
Ｉｔ ＋１
Ｉ( )
ｔ

Ｉ ｔ ＋１
Ｉ( )
ｔ

２ λ ｔ ＋１
λ{ }
ｔ

（１０）
　 　 假设企业家净财富为Ｎｔ，企业家资本运作的资本需求量为ＱｔＫｔ ＋ １，如果其
资本运作能力使得利润最大化所需的资本量大于其拥有的净财富，则不足部分
需要向银行贷款，贷款量记为Ｂｔ，因此，

Ｂｔ＋１ ＝ ＱｔＫｔ ＋１ － Ｎｔ＋１ （１１）
　 　 令Ｒｋｔ 表示经济中所有企业的平均回报，单个企业家ｊ面临不同的收益冲击ω ｊ，
使得企业家ｊ的收益为ω ｊＲｋｔ。假定ω ｊ 服从对数正态分布，ｌｎ（ω ｊｔ）～ Ｎ（－ ０． ５σ２ｔ，
σ２ｔ）〔１ 〕，其分布函数为Ｆｔ（ω ｊ），Ｅ｛ω ｊ｝＝ １。为将全部企业作为整体进行研究，引
入ω ｊ独立同分布的假设，使得总量企业与单个企业的关系不依赖于单个收益
冲击ω ｊ的分布。同时，为考察企业家风险对经济波动的潜在影响，假设企业家
收益冲击ω ｔ的波动率σ ｔ也是一个随机冲击，将在本部分的第（六）小节介绍。
因为信用摩擦的存在，ω ｊ 只有企业自己能观测到而银行不知道。一旦企业破
产，银行只能收回部分资金。定义企业的违约阈值（即企业有能力归还银行贷
款的下限）珚ω为：

珚ω ｔ ＋１Ｒ
ｋ
ｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ ＝ Ｒ

ｂ
ｔ ＋１Ｂｔ＋１ （１２）

其中，Ｒｂ
ｔ ＋ １
为银行的贷款利率。当ω ｔ≥珚ω ｔ时，企业支付银行本息Ｒｂｔ Ｂｔ；当ω ｔ ＜珚ω ｔ

时，企业破产违约发生，企业的全部资产ω ｔ ＋ １ Ｒｋｔ ＋ １ＱｔＫｔ ＋ １归银行所有，但由于信
息不对称，银行需要支付η ｔ ＋ １ω ｔ ＋ １Ｒｋｔ ＋ １ＱｔＫｔ ＋ １的审核成本用以对破产企业剩余资
产进行审核，那么，银行最终得到的数额为（１ － η ｔ ＋ １）ω ｔ ＋ １ Ｒｋｔ ＋ １ ＱｔＫｔ ＋ １。这里η ｔ
为企业的违约损失率冲击，将在本部分的第（六）小节介绍。因为银行风险中
性，意味着银行的期望收益将等于其机会成本（银行的机会成本是无风险利率
Ｒｔ），即满足：

〔１ 〕 这里沿用Ｂｅｒｎａｎｋｅ ｅｔ ａｌ． （１９９９）的假设，即ω ｊ服从对数正态分布，ｌｎ（ω ｊｔ）～ Ｎ（－ ０ ． ５σ２ｔ，σ２ｔ），
这种假设下，正好满足Ｅ｛ω ｊ｝＝ １。由于单个企业家ｊ的收益为ω ｊ Ｒｋｔ，只有当Ｅ｛ω ｊ｝＝ １时，经济中所有企
业家的平均回报等于Ｒｋｔ。
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［１ － Ｆｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］Ｒｂｔ＋１Ｂｔ＋１ ＋ （１ － η ｔ）∫
珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω，σ）Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ ＝ Ｒｔ＋１Ｂｔ＋１

（１３）
　 　 记

Θ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）＝ ∫
珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω），Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）

＝ ∫
珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）＋ 珚ω ｔ ＋１ ∫

∞

珚ω ｔ ＋１
ｆ（ω）ｄω

　 　 那么，企业的利润份额为１ － Γ ｔ（珚ω ｔ ＋ １，σ ｔ），银行的净利润份额为Γ ｔ（珚ω ｔ ＋ １，
σ ｔ）－ η ｔ ＋ １Θ ｔ（珚ω ｔ ＋ １，σ ｔ）。可以将（１３）式改写为：

［Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ ＝ Ｒｔ＋１（ＱｔＫｔ ＋１ － Ｎｔ＋１）（１４）
（１４）式将是企业家进行最优合同设定的约束条件。

由于存在资本运作的风险及资本利用率的调整成本，企业家需要选择一个
最优的资本利用率ｕｔ，然后把（ｕｔ ＋ １Ｋｔ ＋ １）的资本量租给中间品生产商供其生产，
收取资本租金（ｒｋｔ ＋ １ ｕｔ ＋ １ Ｋｔ ＋ １），同时支付ａ（ｕｔ ＋ １）Ｐｔ ＋ １ Ｋｔ ＋ １的资本利用率调整成
本。所以，企业家持有资本的回报可表示为：

Ｒｋｔ ＋１ ＝
ｕｔ ＋１ ｒ

ｋ
ｔ ＋１ － ａ（ｕｔ ＋１）＋ （１ － δ）ｑｔ ＋１

ｑｔ

Ｐｔ ＋１
Ｐｔ

（１５）

　 　 企业家对最优资本利用率的选择可简化为最大化持有资本的现金流：
ｍａｘ
ｕ ｔ
Ｅ０ 

∞

ｔ ＝ ０
β ｔ
λ ｔ
Ｐ ｔ
［［ｕｔ ｒｋｔ － ａ（ｕｔ）］ＰｔＫｔ{ }］ （１６）

得到企业家最优资本利用率ｕｔ的一阶条件：
ｒｋｔ ＝ ａ′（ｕｔ） （１７）

　 　 稳态时，资本利用率ｕ ＝ １，ａ′（１）＝ ｒｋ，且调整成本为零，即ａ（１）＝ ０。记
ａ″（１）／ ａ′（１）＝ ｕ，ｕ ＞ ０。从（４５）式可以看出，１ ／ ｕ 表示资本利用率关于资本
租金率的弹性。

企业家的最优合同问题，即在（１４）式约束条件下选择Ｋｔ ＋ １和珚ω ｔ ＋ １以最大化
其利润，构造拉格朗日函数：

ｍａｘ
Ｋ ｔ ＋１，珚ω ｔ ＋１

Ｅｔ｛［１ － Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１
　 　 ＋ ξ ｔ ＋１［［Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１
　 　 － Ｒｔ＋１（ＱｔＫｔ ＋１ － Ｎｔ＋１）］｝

　 得到企业家最优合同的一阶条件：
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Ｅｔ ［１ － Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］
Ｒｋｔ ＋１
Ｒｔ＋

{
１

　 　 ＋ ξ ｔ ＋１ ［Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］
Ｒｋｔ ＋１
Ｒｔ＋１

－( ) }１ ＝ ０ （１８）

－ Γ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）＋ ξ ｔ ＋１［Γ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］ ＝ ０ （１９）
其中，ξ ｔ ＋ １为银行零利润约束的乘子，Γ珚ω，ｔ为Γ ｔ（珚ω，σ）关于珚ω的一阶偏导，Θ珚ω，ｔ为
Θ ｔ（珚ω，σ）关于珚ω的一阶偏导。结合（１８）、（１９）式消去ξ ｔ ＋ １，可得到：

Ｅｔ ［１ － Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］
Ｒｋｔ ＋１
Ｒｔ＋

{
１

　 　 ＋
Γ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）

Γ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ珚ω，ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）

　 　 ·［Γ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）－ η ｔ ＋１Θ ｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］
Ｒｋｔ ＋１
Ｒｔ＋１

－ )( }１ ＝ ０ （２０）

　 　 企业家在（ｔ ＋ １）期的资产Ｖｔ ＋ １可以表示为：

Ｖｔ＋１ ＝ Ｒ
ｋ
ｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ － ｛［１ － Ｆｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］珚ω ｔ ＋１ ＋ ∫

珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）｝Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１

＝ Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ － ｛［１ － Ｆｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］珚ω ｔ ＋１
　 ＋ （１ － η ｔ ＋１）∫

珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）＋ η ｔ ＋１ ∫

珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）｝Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ （２１）

（２１）式的第一项为企业家持有资本的总回报，第二项为企业家在违约与不违约
两种情形下对银行的平均支付。因为

｛［１ － Ｆｔ（珚ω ｔ ＋１，σ ｔ）］珚ω ｔ ＋１ ＋ （１ － η ｔ ＋１）∫
珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）｝Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１

正好是银行的期望收益，结合（１１）、（１３）式，可以将（２１）式改写为：

Ｖｔ＋１ ＝ Ｒ
ｋ
ｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ － Ｒｔ＋１ ＋

η ｔ ＋１ ∫
珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１
ＱｔＫｔ ＋１ － Ｎｔ＋









１

（ＱｔＫｔ ＋１ － Ｎｔ＋１）

（２２）
（２２）式中的η ｔ ＋１ ∫

珚ω 　ｔ ＋１

０
ωｄＦｔ（ω）Ｒｋｔ ＋１ＱｔＫｔ ＋１ 即为信用利差（ｃｒｅｄｉｔ ｓｐｒｅａｄ），即通常

所说的外部融资升水，它是企业的外部融资成本与内部融资成本的差额，其直
接影响企业家的投资决策，并最终影响到产出。

为保证信贷约束存在的合理性，防止无限寿命的企业家经过资本积累实现
完全的内部融资，假设每期有（１ － γ ｔ）比例的企业被淘汰，同时新的企业进入使
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企业总数不变。γ ｔ为企业家的生存率，是一随机冲击，将在本部分的第（六）小
节介绍。在ｔ期被淘汰的厂商，他们会消费掉企业家的资产（１ － γ ｔ）Ｖｔ，记为企
业消费Ｃｅｔ。所以，全部企业的净财富Ｎｔ ＋ １ ＝ γ ｔ Ｖｔ。

Ｎｔ＋１ ＝ γ ｔ Ｒ
ｋ
ｔ Ｑｔ －１Ｋｔ － Ｒｔ ＋

η ｔ ∫
珚ω 　ｔ

０
ωｄＦｔ－１（ω）Ｒｋｔ Ｑｔ －１Ｋｔ
Ｑｔ －１Ｋｔ － Ｎ









ｔ

（Ｑｔ－１Ｋｔ － Ｎｔ







）（２３）

ＰｔＣ
ｅ
ｔ ＝ （１ － γ ｔ）Ｖｔ （２４）

（三）家庭

假设经济中存在无穷无限寿命的异质家庭（异质体现在差别劳动力的供给
上），家庭的决策问题是在其预算约束条件下最大化自己一生的效用：

Ｅ０
∞

ｔ ＝ ０
β ｔＵ Ｃｔ，

Ｍｔ
Ｐｔ
，Ｌ( )ｔ ，　 ０ ＜ β ＜ １

为家庭的主观贴现因子。为便于分析，假设家庭的即期效用为如下的可分可加
形式：

Ｕ Ｃｔ，
Ｍｔ
Ｐｔ
，Ｌ( )ｔ ＝ ａｔ ｌｎ（Ｃｔ － ｈＣｔ－１）＋ ｂｔ ｌｎ（Ｍｔ ／ Ｐｔ）－ Ｌ

１ ＋σ Ｌ
ｔ

１ ＋ σ Ｌ
（２５）

其中，ｈ为消费习惯，ｈ越大说明家庭越注重消费的平滑。Ｂｏｌｄｒｉｎ ｅｔ ａｌ． （２００１）
认为，引入消费习惯能够更好地解释外部融资升水和其他信贷市场的统计特
征。ａｔ和ｂｔ分别表示消费需求冲击和货币需求冲击，将在本部分的第（六）小
节介绍。

家庭当期财富包括收益率为Ｒｔ的银行存款Ｄｔ、上期末的货币Ｍｔ － １、状态依
存债券Ａｔ － １（它保证了异质家庭会选择相同的消费、现金以及存款，但劳动市场
摩擦使家庭的劳动供给并不相同）、公司红利Π ｔ、劳动报酬ｗｔＰｔＬｔ 以及政府的
一次性转移支付Ｘｔ，这些财富分配给当期的消费Ｃｔ、在下一期到期的银行存款
Ｄｔ ＋ １和现金持有量Ｍｔ。因此，家庭的跨期预算约束可表示为：

ＲｔＤｔ ＋ Ｍｔ－１ ＋ Ａｔ－１ ＋ Π ｔ ＋ ｗｔＰｔＬｔ ＋ Ｘｔ
Ｐｔ

≥ Ｃｔ ＋
Ｄｔ＋１ ＋ Ｍｔ
Ｐｔ

（２６）

　 　 家庭将选择消费Ｃｔ、货币持有量Ｍｔ、存款Ｄｔ及工资Ｗｔ实现效用的最大化，
得到其一阶条件：

ａｔ （Ｃｔ － ｈＣｔ－１）－１ － βｈＥｔ｛ａｔ ＋１ （Ｃｔ＋１ － ｈＣｔ）－１｝ ＝ λ ｔ （２７）

ｂｔ
Ｍｔ
Ｐ( )
ｔ

－１

－ λ ｔ ＋ βΕ ｔ λ ｔ ＋１
Ｐｔ
Ｐｔ ＋

{ }
１

＝ ０ （２８）
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Ε ｔ
１
Ｒｔ＋{ }

１

＝ βΕ ｔ
λ ｔ ＋１Ｐｔ
λ ｔ Ｐ ｔ ＋

{ }
１

（２９）

　 　 由（２８）、（２９）式可得到：
ｂｔ （Ｍｔ ／ Ｐｔ）－１

λ ｔ
＝ １ － Ｅｔ

１
Ｒｔ＋{ }

１

（３０）

其中，λ ｔ为ｔ期预算约束的拉格朗日乘子，（２７）式表明拉格朗日乘子等于消费
的边际效用。（２９）式近似于ＩＳ曲线，（３０）式在线性化后便是本文的货币需求
方程。

差别劳动意味着劳动市场垄断竞争，家庭是工资的决定者。家庭最优工资
的选择同中间商最优定价的思想一致，假设存在劳动品生产商，劳动Ｌｔ 由劳动
品生产商按照如下的方式生产：

Ｌｔ ＝ ∫
１

０
（Ｌｔ（ｉ））

１
μｗ，ｔｄ[ ]ｊ μｗ，ｔ （３１）

其中，Ｌｔ（ｉ）是单个家庭ｉ提供的异质劳动。μｗ，ｔ是工资加成比例，也是模型的外
生冲击之一，将在本部分第（六）小节介绍。家庭的垄断力越强，μｗ，ｔ越大。劳动
品生产商在（３１）式的约束条件下最大化其利润：

Π ｔ（ｉ） ＝ ＷｔＬｔ － ∫
１

０
Ｗｔ（ｉ）Ｌｔ（ｉ）ｄｉ （３２）

得到如下一阶条件：

Ｌｔ（ｉ） ＝ Ｗｔ（ｉ）
Ｗ( )
ｔ

－
μｗ，ｔ
μｗ，ｔ －１
Ｌｔ （３３）

　 　 （３３）式即为劳动品生产商对中间劳动Ｌｔ（ｉ）的需求函数。完全竞争的劳动
品最终生产商获得零平均利润，求出总的工资水平为：

Ｗｔ ＝ ∫
１

０
（Ｗｔ（ｉ））－

１
μｗ，ｔ －１ ｄ[ ]ｉ －（μｗ，ｔ －１） （３４）

　 　 在（３３）式和（２６）式的约束下，家庭选择最优工资珟Ｗｔ以最大化其效用：

ｍａｘΕ ｔ
∞

ｋ ＝ ０
（βθｗ）ｋ Ｕ Ｃｔ，

Ｍｔ
Ｐｔ
，Ｌ( )[ ]ｔ

（３５）

得到如下的一阶条件：


∞

ｋ ＝ ０
（βθｗ）ｋΕ ｔ － Ｌｔ ＋ ｋ（ｉ）λ ｔ ＋ ｋ

（μｗ，ｔ ＋ ｋ － １）珟Ｗｔ
珟Ｗｔ
Ｐｔ＋ ｋ

＋ μｗ，ｔ ＋ ｋ
ＵＬｔ＋ ｋ（ｉ）
λ( ){ }
ｔ ＋ ｋ

＝ ０ （３６）

　 　 为体现工资的粘性特质，假设家庭按照Ｃａｌｖｏ（１９８３）调整工资，（１ － θｗ）为
能够在ｔ期将工资调整为最优水平的比例，剩余θｗ 比例的家庭沿用上一期的工
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资Ｗｔ － １。那么总的工资水平为
Ｗｔ ＝ ［（１ － θｗ）珟Ｗ

１
－（μｗ，ｔ －１）
ｔ ＋ θｗ（Ｗｔ－１）

１
－（μｗ，ｔ －１）］－（μｗ，ｔ －１） （３７）

（四）中央银行

考虑到我国长期以来采用数量型的货币政策，并且货币供应在很大程度上
内生决定，本文借鉴Ｉｒｅｌａｎｄ（１９９７）的方法，假设货币供应对通货膨胀和产出关
于其稳态的偏离做出内生的反应，同时央行也外生地干预货币的供应，从而货
币供应机制设定为：

ｌｎ（Ｍｔ ／ Ｍ） ＝ ρｍ ｌｎ（Ｍｔ－１ ／ Ｍ）＋ π ｌｎ（π ｔ ／ π）＋  ｙ ｌｎ（Ｙｔ ／ Ｙ）＋ εｍｔ （３８）
其中，Ｍ、π和Ｙ表示稳态的货币供应、通货膨胀和产出水平，εｍｔ 是货币政策的
外生冲击。

此外，根据家庭的预算约束可推出社会总资源约束：

Ｙｔ ＝ Ｃｔ ＋ Ｃ
ｅ
ｔ ＋ Ｉｔ ＋ ａ（ｕｔ）Ｋｔ ＋ η ｔ ∫

珚ωｔ

０
ωｄＦｔ－１（ω）Ｒｋｔ

Ｑｔ －１Ｋｔ
Ｐｔ

（３９）

即社会产出被用于家庭消费、企业消费、投资、资本利用率调整成本和企业家的
违约损失。

（五）外生冲击

模型共包含九个外生冲击，分别是违约损失率冲击η ｔ、企业家收益的波动
率冲击σ ｔ、企业家的生存率冲击γ ｔ、生产率冲击Ｚｔ、价格加成冲击μ ｐ，ｔ、工资加成
冲击μｗ，ｔ、消费需求冲击ａｔ、货币需求冲击ｂｔ 和货币政策冲击，除货币政策冲击
外，假设其他八种外生冲击均服从ＡＲ（１）过程。因为价格加成μ ｐ，ｔ ＞ １，工资加
成μｗ，ｔ ＞ １，审核成本０ ＜ η ｔ ＜ １，企业生存率０ ＜ γ ｔ ＜ １，经过适当的变换，令μ ｐ，ｔ ＝

１ ＋ ｇｔ，μｗ，ｔ ＝ １ ＋ ｔｔ，η ｔ ＝
ｓｔ
１ ＋ ｓｔ

，γ ｔ ＝
ｘｔ
１ ＋ ｘｔ

，那么对应变量满足（０，∞）的定义域。

令ｙｔ ＝ ［ｌｎｇｔ ｌｎｔｔ ｌｎＺｔ ｌｎａｔ ｌｎｂｔ ｌｎｓｔ ｌｎσ ｔ ｌｎｘｔ］′，假设ｙｔ 服从如下的
过程：

ｙｔ ＝ （Ｅ － Γ）ｙ ＋ Γｙｔ －１ ＋ ε ｔ
　 　 Ｅ表示８ × ８的单位矩阵，外生冲击的持久性参数矩阵Γ ＝ ｄｉａｇ｛ρｇ，ρ ｔ，ρＺ，
ρａ，ρｂ，ρ ｓ，ρσ，ρｘ｝，随机扰动项ε ｔ ＝［εｇｔ ε ｔｔ ε

Ｚ
ｔ εａｔ ε ｂｔ ε ｓｔ ε

σ
ｔ ε ｘｔ］′，假设它

们相互独立且均值为０，标准差分别为σ ｇ、σ ｔ、σ ｚ、σ ａ、σ ｂ、σ ｓ、σσ、σ ｘ 的白噪音。
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（六）对数线性化

在对称性均衡条件下，Ｐｔ（ｉ）＝ Ｐｔ，Ｙｔ（ｉ）＝ Ｙｔ，Ｋｔ（ｉ）＝ Ｋｔ，Ｌｔ（ｉ）＝ Ｌｔ，Π ｔ（ｉ）
＝ Π ｔ；当政府预算约束平衡时，政府对家庭的转移支付等于其发行货币的收入，
即Ｘｔ ＝ Ｍｔ － Ｍｔ － １。信贷市场均衡则满足Ｂｔ ＝ Ｄｔ。此外，稳态时参数满足如下
关系：

Ｒ ＝ １ ／ β，　 π ＝ １，　 Ｉ ＝ δＫ，　 ｒｋ ＝ Ｒｋ － （１ － δ）
Ｒｋ

Ｒ
＝
（１ － Γ）（Γ珚ω － ηΘ珚ω）

Γ珚ω
＋ （Γ － ηΘ）

１ ＝ ｃｙ ＋
１ － γ
γ

Ｎ
ＱＫ
＋ δ ＋ ηΘＲ( )ｋ ｋｙ

ＱＫ
Ｎ
－ １ ＝ Γ － ηΘ

１ － Γ
Γ珚ω

Γ珚ω － ηΘ珚ω

γ ＝
Γ珚ω － ηΘ珚ω
ＲΓ珚ω

，　 ａ′（１） ＝ ｒｋ

　 　 除外生冲击外，本文的ＤＳＧＥ模型包含１８个内生变量和１８个方程。对这
１８个方程进行对数线性化的一阶逼近，不带下脚标的大写字母表示其稳态值，
如Ｙ表示产出Ｙｔ在零通胀的稳态值，变量上方的“^”表示变量对其稳态的偏离，
如^Ｙｔ ＝ ｌｎ（Ｙｔ ／ Ｙ）。模型经过对数线性化得到如下的（４０）—（５７）式：

Ｙ^ ｔ ＝ Ｚ^ ｔ ＋ α（^ｕｔ ＋ Ｋ^ ｔ）＋ （１ － α）^Ｌｔ （４０）
ｕ^ ｔ ＋ Ｋ^ ｔ － Ｌ^ ｔ ＝ ｗ^ ｔ － ｒ^

ｋ
ｔ （４１）

π^ ｔ ＝ βＥｔ｛^π ｔ ＋１｝＋
（１ － θＰ）（１ － βθＰ）

θＰ
（^μ ｐ，ｔ ＋ α ｒ^ ｋｔ ＋ （１ － α）^ｗｔ － Ｚ^ ｔ）（４２）

Ｉ^ ｔ ＝
１
δ
（^Ｋｔ＋１ － （１ － δ）^Ｋｔ） （４３）

Ｉ^ ｔ ＝
β

１ ＋ β
Ｅｔ｛^Ｉｔ ＋１｝＋ １

１ ＋ β
Ｉ^ ｔ －１ ＋

１
 Ｉ（１ ＋ β）ｑ^ ｔ （４４）

ｒ^ ｋｔ ＝ ｕ ｕ^ ｔ （４５）
ｑＫ
ｎ
－( )１ Ｒ^ ｋｔ ＋１ － Ｒ^ ｔ ＋１ ＋

（Γ珚ω － ηΘ珚ω）珚ω 珚ω^ ｔ ＋１ ＋ （Γσ － ηΘσ）σσ^ ｔ － Θηη^ ｔ ＋１
Γ －[ ]ηΘ

　 　 ＝ ｑ^ｔ ＋ Ｋ^ ｔ ＋１ － ｎ^ｔ ＋１ （４６）

Ｅｔ
Γ珚ω

Γ珚ω － ηΘ珚ω
（^Ｒｋｔ ＋１ － Ｒ^ ｔ ＋１）－ （１ － Γ）Ｒ

ｋ

Ｒ
Γ珚ω珚ω
Γ珚ω
－
Γ珚ω珚ω － ηΘ珚ω珚ω
Γ珚ω － ηΘ珚

( )
ω

珚ω 珚ω^ ｔ ＋[{ １
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　 　 ＋ Γ珚ωσ
Γ珚ω
－
Γ珚ωσ － ηΘ珚ωσ
Γ珚ω － ηΘ珚

( )
ω

σσ^ ]ｔ ＋ Γ珚ω（Γσ － ηΘσ）
Γ珚ω － ηΘ珚ω

－ Γ[ ]σ Ｒ
ｋ

Ｒ σσ^ ｔ

　 　 － （１ － Γ） Θ珚ω
Γ珚ω － ηΘ珚ω

＋
Γ珚ωΘ

Γ珚ω － ηΘ珚
[ ]

ω

Ｒｋ

Ｒ ηη^ ｔ ＋ }１ ＝ ０ （４７）

Ｒ^ ｋｔ ＋１ ＋ ｑ^ｔ ＝
（１ － δ）ｑ

（１ － δ）ｑ ＋ ｒｋ ｑ^ ｔ ＋１ ＋
ｒｋ

（１ － δ）ｑ ＋ ｒｋ ｒ^
ｋ
ｔ ＋１ ＋ π^ ｔ ＋１ （４８）

ｎ^ ｔ ＋１ ＋ π^ ｔ ＝ γ^ ｔ ＋
γ（Ｒｋ － Ｒ）ｑＫ

ｎ
（^ｑｔ －１ ＋ Ｋ^ ｔ）＋ γＲ

ｋｑＫ
ｎ
Ｒ^ｋｔ －

γＲ（ｑＫ － ｎ）
ｎ

Ｒ^ ｔ

　 ＋ γＲｎ^ｔ －
γηΘＲｋｑＫ
ｎ η^ ｔ ＋ Ｒ^

ｋ
ｔ ＋ ｑ^ ｔ －１ ＋ Ｋ^ ｔ ＋

Θ珚ω珚ω 珚ω^ ｔ ＋ Θσσσ^ ｔ －１( )Θ

（４９）

λ^ ｔ ＝
１

１ － βｈ ａ^ ｔ －
１
１ － ｈ

（^Ｃｔ － ｈＣ^ ｔ －１[ ]） － βｈ
１ － βｈ

Ｅｔ ａ^ ｔ ＋１ －
１
１ － ｈ

（^Ｃｔ＋１ － ｈＣ^ ｔ{ }）
（５０）

（^ｂｔ － ｍ^ ｔ）－ λ^ ｔ ＝ β
１ － β

Ｅｔ｛^Ｒｔ＋１｝ （５１）

Ｅｔ｛^λ ｔ ＋１ － λ^ ｔ － π^ ｔ ＋１ ＋ Ｒ^ ｔ ＋１｝ ＝ ０ （５２）
ｗ^ ｔ ＝

β
１ ＋ β

Ｅｔ｛^ｗｔ＋１ ＋ π^ ｔ ＋１｝＋ １
１ ＋ β

ｗ^ ｔ －１ －
１
１ ＋ β

π^ ｔ

　 　 －
（１ － βθｗ）（１ － θｗ）

θｗ（１ ＋ β）（１ ＋ σ Ｌμｗ ／（μｗ － １））（^ｗｔ － μ^ｗ － σ Ｌ Ｌ^ ｔ ＋ λ^ ｔ） （５３）

Ｍ^ ｔ ＝ ρｍ Ｍ^ ｔ －１ ＋ π π^ ｔ ＋  ｙ Ｙ^ ｔ ＋ ε
ｍ
ｔ （５４）

Ｍ^ ｔ － Ｍ^ ｔ －１ － π^ ｔ ＝ ｍ^ ｔ － ｍ^ ｔ －１ （５５）
Ｙ^ ｔ ＝ ｃｙ Ｃ^ ｔ ＋ ｉｙ Ｉ^ ｔ ＋ ｋｙ ａ′（１）^ｕｔ

　 　 ＋ ηΘＲ
ｋＫ
Ｙ η^ ｔ ＋ Ｒ^

ｋ
ｔ ＋ ｑ^ ｔ －１ ＋ Ｋ^ ｔ ＋

Θ珚ω珚ω 珚ω^ ｔ ＋ Θσσσ^ ｔ －１( )Θ
（５６）

ｑＫ
ｎ
（^ｑｔ －１ ＋ Ｋ^ ｔ － ｂ^ ｔ） ＝ ｎ^ｔ － ｂ^ ｔ （５７）

Ｅ^ ｔ ＝ βＥｔ｛^Ｅｔ＋１｝＋
（１ － θ ｅ）（１ － βθ ｅ）

θ ｅ
（^Ｌｔ － Ｅ^ ｔ） （５８）

其中，ｎｔ ＝ Ｎｔ ／ Ｐｔ、ｂｔ ＝ Ｂｔ ／ Ｐｔ，分别表示企业家财富和银行信贷的实际量。（５６）式
中，ｃｙ ＝ Ｃ ／ Ｙ，ｋｙ ＝ Ｋ ／ Ｙ，ｉｙ ＝ Ｉ ／ Ｙ。模型中的Ｌｔ 表示劳动时间，而本文的可观察变量
是就业人数Ｅｔ，借鉴Ｓｍｅｔｓ ａｎｄ Ｗｏｕｔｅｒｓ（２００３）的做法，通过（５８）式把劳动时间Ｌｔ
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和就业人数Ｅｔ联系起来，（１ － θｅ）是能够将劳动时间调整为最优的厂商比例。
对数线性化之后的ＤＳＧＥ模型含有期望符号，运用Ｋｌｅｉｎ（２０００）的方法求

解，将模型的解表示成状态空间形式，然后建立刻画可观察变量与状态变量之
间关系的测量方程。在完成了模型的求解之后，接下来进行模型参数估计。

三、模型参数估计与分析
（一）模型的估计方法
模型估计较常用的两种方法是极大似然法和贝叶斯法。基于Ｋａｌｍａｎ滤波

算法的极大似然参数估计，变量中所有的信息都得到了应用，能够精确地刻画
真实世界中的数据生成过程。而本文采用的贝叶斯估计，相对于极大似然估计
的优势体现在：（１）将先验信息作为估计的权重，可以避免估计值只是局部最
大而不是全局最大；（２）先验信息可以帮助识别参数；（３）可通过加入冲击来
解决模型的误设问题，将这些冲击看作观测误差；（４）可用于模型的比较。

根据贝叶斯定理，不可观测的参数θ的联合后验分布密度可以表示为参数
的联合先验分布密度ｐ（θ）与可观测变量的联合分布（即模型的似然函数
Ｌ（θ ｜ ＹＴ））的乘积，即：
ｐ（θ ｜ ＹＴ） ＝ ｐ（Ｙ

Ｔ ｜ θ）ｐ（θ）
∫ ｐ（ＹＴ ｜ θ）ｐ（θ）

∝ ｐ（ＹＴ ｜ θ）ｐ（θ）∝ Ｌ（θ ｜ ＹＴ）ｐ（θ）≡ κ（θ ｜ ＹＴ）

其中，Ｌ（θ ｜ ＹＴ）表示似然函数，κ（θ ｜ ＹＴ）表示后验密度核。贝叶斯估计的基本步
骤：（１）以Ｔ时刻以前的观察数据ＹＴ 和参数θ的数值集为条件，运用Ｋａｌｍａｎ滤
波计算后验分布的对数后验密度核ｌｎκ（θ ｜ ＹＴ）＝ ｌｎＬ（θ ｜ ＹＴ）＋ ｌｎｐ（θ）。（２）求
解一组参数值以最大化对数后验密度核，这组参数值便是结构参数θ的后验众
数（Ｐｏｓｔｅｒｉｏｒ Ｍｏｄｅ）。（３）再以后验众数为抽样的起点，运用随机漫步Ｍｅｔｒｏｐｏ
ｌｉｓＨａｓｔｉｎｇｓ算法（以下简称ＭＨ算法）估计参数后验分布的均值和方差。ＭＨ算
法运用马尔科夫蒙特卡洛（Ｍａｒｋｏｖ Ｃｈａｉｎ Ｍｏｎｔｅ Ｃａｒｌｏ，ＭＣＭＣ）随机抽取一个大
样本模拟后验分布密度函数，生成具有马尔科夫特性的样本集，而需要获得的
关于后验分布的任何信息都可以通过样本计算得到，具体的算法参见Ａｎ ａｎｄ
Ｓｃｈｏｒｆｈｅｉｄｅ（２００５）。

贝叶斯推断的模型比较是基于不同模型的边缘数据密度（Ｍａｒｇｉｎａｌ Ｄａｔａ
Ｄｅｎｓｉｔｙ），也即前面提到的后验密度核。假设有ｉ ＝ １，…，ｍ，第ｉ个模型的边缘
数据密度可表示为：
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ｗｉ（ＹＴ） ＝ ∫Θ ｉ ｐ ｉ（ＹＴ，θ ｉ）ｄθ ｉ ＝ ∫Θ ｉ ｐ ｉ（ＹＴ ｜ θ ｉ）ｐ（θ ｉ）ｄθ ｉ
如果假设每种模型有相等的先验概率，两种模型的后验机会比（Ｐｏｓｔｅｒｉｏｒ Ｏｄｄ
Ｒａｔｉｏ）简化为ｗｉ ／ ｗ ｊ，从直观判断，边缘数据密度大的模型更具优越性。本文报
告的边缘数据密度同样基于ＭＨ算法抽样，根据Ｇｅｗｅｋｅ（１９９９）提出的修正调
和均值估计（Ｈａｒｍｏｎｉｃ Ｍｅａｎ Ｅｓｔｉｍａｔｏｒ）作为其近似。本文实证部分运用ＤＹ
ＮＡＲＥ４． ０． ２工具箱，在ＭＡＴＬＡＢ７． ６环境中编程完成。

（二）数据处理
研究经济波动的文献一般选用季度数据，因为年度数据去掉了很多周期波

动的信息而不适合用于分析经济波动问题。虽然季度数据存在季节因素，但
ＢＰ滤波（ＢａｎｄＰａｓｓ Ｆｉｌｔｅｒ）方法能方便地解决这一问题。本文选用了１９９２Ｑ１—
２００９Ｑ２的季度数据，并用ＢＰ滤波〔２ 〕对原始季度数据进行去势（ｄｅｔｒｅｎｄ）和季
节性处理。与Ｂａｘｔｅｒ ａｎｄ Ｋｉｎｇ（１９９９）的做法相同，数据经过ＢＰ（６，３２）滤波处
理，保留了周期从６个到３２个季度的分量，去掉了周期小于一年半的季节性分
量和周期大于八年的趋势性分量。

本文模型中的实际产出、实际消费、通货膨胀、货币供应量、实际工资、就业
人数、企业家净财富（实际量）和银行贷款（实际量），分别选用实际ＧＤＰ、实际
社会消费品零售总量、消费者物价指数ＣＰＩ、广义货币供应量Ｍ２、全部从业人员
实际平均工资〔３ 〕、城镇单位就业人数、实际股票市价总值〔４ 〕、实际金融机构各
项贷款余额代替。数据取自ＣＣＥＲ数据库和中经网统计数据库，１９９６年前缺失
的ＣＰＩ数据由谢安（１９９８）提供的数据补齐。我国最早从１９９２年第１季度正式
公布ＧＤＰ季度数据，所以全部的数据都从１９９２年第１季度开始。因为价格指
数的原始数据为月度环比ＣＰＩ，作者根据月度环比ＣＰＩ与季度环比ＣＰＩ的关系
推算出季度环比ＣＰＩ的数据。〔５ 〕 由于缺少ＧＤＰ平减指数的数据，文中用定基
ＣＰＩ折算名义ＧＤＰ、名义消费品零售总额、从业人员平均工资、股票市价总值、金
融机构各项贷款余额得到对应变量的实际值。对数线性化模型的可观察变量

〔２ 〕
〔３ 〕
〔４ 〕

〔５ 〕

ＢＰ滤波的处理方法具体可参考Ｂａｘｔｅｒ ａｎｄ Ｋｉｎｇ（１９９９）。
本文用全部从业人员劳动报酬除以城镇单位就业人数，得到从业人员平均工资。
用沪深两市的股票市价总值作为企业家净财富的代理变量并不完全准确，因为模型中企业家

并没有发行股票融资，而是通过自我积累和向银行借款的方式融资。但考虑到也没有更好的办法得到企
业家净财富的度量，故而以股票市价总值作为企业家净财富的间接度量指标，Ｂｅｒｎａｎｋｅ ｅｔ ａｌ．（１９９９）以及
Ｃｈｒｉｓｔｉａｎｏ ｅｔ ａｌ．（２００３）也曾采用股指作为企业家净财富的近似。

具体的计算方法是由原始数据的月度环比ＣＰＩ计算得到月度定基ＣＰＩ，再由月度定基ＣＰＩ得
到季度定基ＣＰＩ，最后由季度定基ＣＰＩ得到季度环比ＣＰＩ，定基指数取１９９１Ｑ４为基期。
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对应于产出、消费、通货膨胀、货币供应量、工资、就业人数、企业家净财富及银
行贷款数据取对数后进行ＢＰ（６，３２）滤波再减去均值后的数值。

（三）参数的先验分布假设与贝叶斯估计结果
受数据信息量的限制，贝叶斯方法也无法有效地估计所有的结构参数，为

此在参数估计前校准了部分参数。主观贴现因子稳态时满足β ＝ １ ／ Ｒ，稳态利
率（Ｒ － １）用我国７天同业拆借年利率的均值近似（约为４ ． １２％），除以４后得
到季度利率，因此β校准为０ ． ９８９７。参照劳动者报酬占国内生产总值的比重，
我们取生产函数中资本的产出弹性（即资本份额）α值为１ ／ ２（在国外的文献中
取值常在２ ／ ３左右，但是我国劳动力资源相对丰富，劳动的产出弹性要比２ ／ ３
小）；参考陈昆亭和龚六堂（２００６），资本折旧率δ取０ ． ０２５，相应的年折旧率为
１０％；参考Ｓｍｅｔｓ ａｎｄ Ｗｏｕｔｅｒｓ（２００３），厂商的劳动粘性θ ｅ为０ ． ７５；参考Ｂｅｒｎａｎｋｅ
ｅｔ ａｌ．（１９９９），企业家违约率Ｆ（珚ω）取０ ． ０１。

表１的前３列给出了３０个结构参数的先验分布信息，所有外生冲击标准差
服从均值为０ ． １、标准差为２的逆伽玛分布，所有外生冲击持久性参数服从先验
均值为０ ． ５、标准差为０ ． ２的贝塔分布。价格粘性参数θｐ 和工资粘性参数θｗ 的
取值范围为［０，１］之间，假设它们的先验分布是均值为０ ． ７５、标准差为０ ． １的
贝塔分布，这意味着事前假定的价格和工资的平均调整周期为１年。对于劳
动供给弹性的倒数σ Ｌ，假设其先验分布是均值为２、标准差为０． ７５的正态分布；
假设消费习惯参数ｈ的先验分布是均值为０． ６、标准差为０． １的贝塔分布；假设工
资加成比例ｇ和工资加成比例ｔ的先验分布是均值为０ ． ２、标准差为０ ． ５的逆伽
玛分布；假设投资弹性系数 Ｉ、资本利用率的弹性系数ｕ 及货币政策对通货膨
胀和产出的反应系数π、 ｙ 都服从正态分布；假设企业家收益波动率σ服从均
值为０ ． ２６５的逆伽玛分布；银行的违约损失率η服从均值为０ ． ６的贝塔分布。

表１的后４列给出贝叶斯后验分布的众数和基于ＭＨ算法（抽样１００ ０００
次并丢掉前５０ ０００次）的均值、５％和９５％分位数及标准差。从估计结果来看，
价格粘性参数θｐ 的后验均值为０ ． ６９８８，工资粘性参数θｗ 的后验均值为
０ ． ６６０１，价格和工资的平均调整时间约为三个季度。劳动供给弹性的倒数σ Ｌ
的后验均值为１ ． ９２９８，厂商的价格加成比例μ ｐ，ｔ的后验均值为１ ． １６９６（μ ｐ ＝ １ ＋
ｇ），工资加成比例μｗ，ｔ的后验均值为１ ． ６１７２（μｗ ＝ １ ＋ ｔ），消费习惯参数ｈ的后
验均值为０ ． ９１４５，表明家庭消费的刚性影响很大。１ ／  Ｉ 表示投资关于资本价
格的弹性， Ｉ的后验均值为９ ． ３３３６，说明投资对资本价格的变动并不敏感。资
本利用率关于资本租金率弹性的倒数为ｕ，后验均值为３ ． ２２６５。企业收益的
波动率σ的后验均值为０ ． ２２７１，与Ｃｈｒｉｓｔｉａｎｏ ｅｔ ａｌ．（２００３）的估计值相近。银行
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的违约损失率η的后验均值为０ ． ５９７４，与先验分布的均值很接近，说明样本数
据支持企业破产违约时银行损失率较高的先验假设。从外生冲击的持久性参
数的估计结果来看，价格加成冲击的持续性系数ρｇ 的后验均值最高，为
０ ． ９３２４，而违约损失率冲击的持续性系数ρ ｓ的后验均值最低，为０ ． ４５７６。

表１　 参数的先验分布与贝叶斯估计结果

参数
先验分布 后验分布

分布
类型

先验
均值 标准差 后验

众数
后验
均值

５％
分位数

９５％
分位数 标准差

θｐ 贝塔分布 ０ ． ７５ ０ ． １ ０ ． ６８６５ ０ ． ６９８８ ０ ． ６６０６ ０ ． ７３６５ ０ ． ０１９０
θｗ 贝塔分布 ０ ． ７５ ０ ． １ ０ ． ６５２７ ０ ． ６６０１ ０ ． ５７１９ ０ ． ７４５０ ０ ． ０６８３
σＬ 正态分布 ２ ０ ． ７５ １ ． ４１５２ １ ． ９２９８ ０ ． ９１２５ ２ ． ８７８３ ０ ． ５２１０
ｇ 逆伽玛分布 ０ ． ２ ０ ． ５ ０ ． １３６２ ０ ． １６９６ ０ ． ０７２５ ０ ． ２６３２ ０ ． ０６０４
ｔ 逆伽玛分布 ０ ． ２ ０ ． ５ ０ ． ３８５３ ０ ． ６１７２ ０ ． １７４４ １ ． １８３６ ０ ． ２９１６
ｈ 贝塔分布 ０ ． ６ ０ ． １ ０ ． ９１９２ ０ ． ９１４５ ０ ． ８９０２ ０ ． ９３８８ ０ ． ０１５１
 Ｉ 正态分布 ７ ． ６９ １ ． ５ ９ ． ２２６５ ９ ． ３３３６ ７ ． ２２６９ １１ ． ３８３０ １ ． ２５１１
ｕ 正态分布 ２ １ ． ５ ２ ． ６９６７ ３ ． ２２６５ １ ． ５１６５ ４ ． ９７６０ １ ． ０９０７
π 正态分布 － ０ ． ５ ０ ． ２５ － ０ ． １３３９ － ０ ． １４４９ － ０ ． ３７１９ ０ ． ０８４８ ０ ． １３１３
ｙ 正态分布 ０ ． １ ０ ． ２５ ０ ． ０１５７ ０ ． ０００９ － ０ ． ０７１３ ０ ． ０７３３ ０ ． ０３７４
σ 逆伽玛分布 ０ ． ２６５ ０ ． ０５ ０ ． ２２７６ ０ ． ２２７１ ０ ． １９７７ ０ ． ２５４７ ０ ． ０１７６
η 贝塔分布 ０ ． ６ ０ ． ０５ ０ ． ５９４５ ０ ． ５９７４ ０ ． ５２９４ ０ ． ６７００ ０ ． ０４５９
ρｇ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ９５２９ ０ ． ９３２４ ０ ． ８９１２ ０ ． ９７５５ ０ ． ０１３５
ρｚ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ７４０５ ０ ． ７５０３ ０ ． ６８９４ ０ ． ８１５９ ０ ． ０３６４
ρｓ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ４８３２ ０ ． ４５７６ ０ ． １６２５ ０ ． ７５６９ ０ ． ２４６５
ρａ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ７０２６ ０ ． ６８６７ ０ ． ６００８ ０ ． ７７５５ ０ ． ０５４４
ρｂ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ７４６０ ０ ． ７２３６ ０ ． ６６４５ ０ ． ７８４１ ０ ． ０３１７
ρｔ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ６８２７ ０ ． ７０１６ ０ ． ６２６８ ０ ． ７７４２ ０ ． ０４１３
ρｍ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ８７４９ ０ ． ８４１３ ０ ． ７４０８ ０ ． ９４９８ ０ ． ０５８２
ρσ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ７５７５ ０ ． ７１７５ ０ ． ６２３１ ０ ． ８１４０ ０ ． ０４９３
ρｘ 贝塔分布 ０ ． ５ ０ ． ２ ０ ． ７８３８ ０ ． ７７５２ ０ ． ７１４２ ０ ． ８３９１ ０ ． ０３７９
σｇ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０７１２ ０ ． ０８３６ ０ ． ０３９５ ０ ． １２６１ ０ ． ０２８７
σｚ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０２４７ ０ ． ０２５２ ０ ． ０２１４ ０ ． ０２９１ ０ ． ００２２
σｓ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０４５８ ０ ． ０６８４ ０ ． ０２２９ ０ ． １１８８ ０ ． ０１８５
σａ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０７５６ ０ ． ０７６１ ０ ． ０５５１ ０ ． ０９６７ ０ ． ０１３０
σｂ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ １ ． １１２７ １ ． ２３３０ ０ ． ９４４８ １ ． ５３２８ ０ ． １５３８
σ ｔ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ６１１７ ０ ． ６３５４ ０ ． ２２８０ １ ． １３９０ ０ ． ３７１４
σｍ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０１２２ ０ ． ０１３０ ０ ． ０１１８ ０ ． ０１４３ ０ ． ００１０
σσ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． ０３２４ ０ ． ０３６６ ０ ． ０２８８ ０ ． ０４４０ ０ ． ００３９
σｘ 逆伽玛分布 ０ ． １ ２ ０ ． １０１１ ０ ． １０２４ ０ ． ０８７９ ０ ． １１７１ ０ ． ００８８

在货币政策的货币供应机制中，内生的货币供应对通货膨胀的反应系数
π 的后验均值为－ ０ ． １４４９，标准差为０ ． １３１３，对产出的反应系数 ｙ 的后验均
值为０ ． ０００９，标准差为０ ． ０３７４。说明当通货膨胀上升偏离其稳态值时，央行将
收紧货币供应以控制通货膨胀；而当产出增长偏离其稳态值时，央行将适度地
增加货币供应量，以满足经济系统对货币的需求。但是从其标准差的估计结果
看，内生的货币供应对通货膨胀和产出的反应系数并不显著。从货币政策冲击
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标准差σｍ 的估计结果看，后验分布的均值和标准差分别为０ ． ０１３和０ ． ００１，货
币政策冲击的显著性说明中国的货币供应机制中存在较强的政策干预。

（四）模型的敏感性分析

采用贝叶斯方法估计ＤＳＧＥ模型的优点之一是根据后验边缘数据密度能够
方便地进行模型的比较选择与模型的敏感性分析。本文构建的ＤＳＧＥ模型基本
上囊括了目前文献中新凯恩斯宏观经济模型的重要特征，如由价格粘性和工资粘
性产生的名义摩擦，由消费习惯、资本调整成本和资本使用率的调整成本引起的
实际摩擦，以及由企业家收益波动及银行的违约损失导致的信用摩擦等。本节的
模型参数敏感性分析的目的，在于考察这些模型构件对于分析中国经济波动的相
对重要性，以便在应用和进一步扩展这类模型以进行经济政策分析时，抓住建立
模型的关键要素。基于此目的，本文在敏感性分析时依次显著地减小并固定上述
模型构件参数的取值，然后依次估计其余参数的后验均值和相应的边缘数据密
度，通过与基准模型的边缘数据密度相比较来判断该参数及其对应模型构件的相
对重要性，对边缘数据密度的影响越大，则该模型构件越重要。表２依次列出了
显著地减小并固定一种参数后模型的边缘数据密度与其余参数的后验均值。表２
中第２列是基准模型的估计结果，第３列至第１０列是模型敏感性分析的结果。

对于名义摩擦，把价格粘性参数θｐ 降低到０ ． １后，模型的边缘数据密度下
降为１ ３７９，与基准模型相比降低了１２４。参数估计受到较大影响的有消费习惯
参数ｈ和货币供应对产出的反应系数 ｙ，两者的后验均值分别由０ ． ９１减小为
０ ． ７８和由０ ． ００１降低为－ ０ ． ０６；另外，在外生冲击持久性参数中，受到较大影响
的是违约损失率冲击的持久性参数ρ ｓ，后验均值从０ ． ４６增加到了０ ． ９９。把工
资粘性参数θｗ 降低到０ ． １，模型的边缘数据密度只减少了２０，参数σ Ｌ 的后验均
值由１ ． ９３增至４ ． ３５，即劳动供给弹性显著变小，工资刚性的减小也使得工资加
成λｗ 的后验均值降低为１ ． ０６。通过模型的边缘数据密度比较可看出，价格粘
性相对而言比工资粘性更为重要。

对于实际摩擦，将消费习惯参数ｈ降低到０ ． １，模型的边缘数据密度减少了
２０，工资加成参数λ ｆ的后验均值由１ ． ６２减少至１ ． １６，货币需求冲击、企业家收
益波动率冲击的持久性参数ρｂ 和ρσ 分别增至０ ． ９６和０ ． ９９。资本调整成本参
数 Ｉ降低为０ ． １后，模型的边缘数据密度损失了约１５０，企业收益的波动率σ
的后验均值由０ ． ２３降至０ ． １２，银行的违约损失率η的后验均值由０． ６增加为
０． ７３。资本利用率调整成本参数ｕ 减小为０． ０１后，模型的边缘数据密度只是略微
变小为１ ４８７，货币政策对产出的反应系数ｙ 的后验均值由０． ００１变为－ ０． ０２。
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表２　 模型的敏感性分析
基准 θｐ ＝ ０ ． １ θｗ ＝ ０ ． １ ｈ ＝ ０ ． １  Ｉ ＝ ０ ． １ ｕ ＝ ０ ． ０１ σ ＝ ０ ． ０１ η ＝ ０ ． ０５

边缘数据密度 １ ５０３ １ ３７９ １ ４８３ １ ４８３ １ ３５４ １ ４８７ １ ３５８ １ ４５１
θｐ ０ ． ７０ ０ ． １ ０ ． ７２ ０ ． ７３ ０ ． ７４ ０ ． ６９ ０ ． ７０ ０ ． ７５
θｗ ０ ． ６６ ０ ． ６３ ０ ． １ ０ ． ５３ ０ ． ５８ ０ ． ６１ ０ ． ６７ ０ ． ５８
σＬ １ ． ９３ ０ ． ９８ ４ ． ３５ ３ ． ０２ ３ ． １４ ２ ． ７２ １ ． ６０ ３ ． ３３
ｇ ０ ． １７ ０ ． ２１ ０ ． ２７ ０ ． ２３ ０ ． ２４ ０ ． １６ ０ ． １６ ０ ． １８
ｔ ０ ． ６２ ０ ． ４６ ０ ． ０６ ０ ． １６ ０ ． ４９ ０ ． ６８ ０ ． ３６ ０ ． ６６
ｈ ０ ． ９１ ０ ． ７８ ０ ． ８９ ０ ． １ ０ ． ８８ ０ ． ９２ ０ ． ９２ ０ ． ９３
 Ｉ ９ ． ３３ ９ ． ５２ ９ ． ７４ １０ ． ７５ ０ ． １ １０ ． １１ ９ ． ５ １０ ． ７２
ｕ ３ ． ２３ ２ ． ３１ ４ ． ０３ ３ ． ８４ ５ ． ７８ ０ ． ０１ ４ ． ２４ ３ ． ７９
π － ０ ． １４ － ０ ． ２６ － ０ ． １７ － ０ ． １７ － ０ ． １５ － ０ ． １６ － ０ ． １５ － ０ ． ０９
ｙ ０ ． ００１ － ０ ． ０６ ０ ． ０４ ０ ． ０４ ０ ． ００２ － ０ ． ０２ － ０ ． ０４ － ０ ． ０２
σ ０ ． ２３ ０ ． ２７ ０ ． ２２ ０ ． ３１ ０ ． １２ ０ ． ２４ ０ ． ０１ ０ ． １４
η ０ ． ６０ ０ ． ６０ ０ ． ５８ ０ ． ６３ ０ ． ７３ ０ ． ６４ ０ ． ８２ ０ ． ０５
ρｇ ０ ． ９３ ０ ． ９１ ０ ． ７８ ０ ． ８３ ０ ． ８９ ０ ． ９４ ０ ． ９４ ０ ． ９６
ρｚ ０ ． ７５ ０ ． ８４ ０ ． ７８ ０ ． ７５ ０ ． ８０ ０ ． ７１ ０ ． ７９ ０ ． ８７
ρｓ ０ ． ４６ ０ ． ９９ ０ ． ４９ ０ ． ７５ ０ ． ５０ ０ ． ４６ ０ ． ５１ ０ ． ４８
ρａ ０ ． ６９ ０ ． ７７ ０ ． ６１ ０ ． ５３ ０ ． ６７ ０ ． ６９ ０ ． ６９ ０ ． ７２
ρｂ ０ ． ７２ ０ ． ４６ ０ ． ６９ ０ ． ９６ ０ ． ５０ ０ ． ７２ ０ ． ６９ ０ ． ６６
ρｔ ０ ． ７０ ０ ． ７８ ０ ． ９０ ０ ． ８８ ０ ． ８０ ０ ． ７４ ０ ． ７１ ０ ． ７９
ρｍ ０ ． ８４ ０ ． ７３ ０ ． ８８ ０ ． ８８ ０ ． ８３ ０ ． ８５ ０ ． ８１ ０ ． ８４
ρσ ０ ． ７２ ０ ． ５７ ０ ． ７１ ０ ． ９９ ０ ． ８１ ０ ． ８８ ０ ． ８９ ０ ． ７４
ρｘ ０ ． ７８ ０ ． ８８ ０ ． ８０ ０ ． ８８ ０ ． ５５ ０ ． ８３ ０ ． ７２ ０ ． ８５

　 　 对于信用摩擦，企业家收益的波动率σ减小为０ ． ０１，模型的边缘数据密度
损失了约１５０，受影响较大的参数有：银行的违约损失率η的后验均值从０ ． ６增
加到０ ． ８２，货币政策对产出的反应系数 ｙ 的后验均值由０ ． ００１变为－ ０ ． ０４。
将银行的违约损失率的长期均值η减小为０ ． ０５，模型的边缘数据密度减小了
５２，货币政策对产出的反应系数 ｙ 的后验均值由０ ． ００１变为负向反应－ ０ ． ０２。

从总体上看，在显著地减小并固定某个结构参数后，估计的模型边缘数据
密度值都有不同程度的减小，说明在分析货币政策的ＤＳＧＥ模型中引入相应的
模型要素对于理解中国经济的波动都具有必要性。特别地，价格粘性、资本调
整成本和企业收益的波动率是最为重要的模型要素，其余四个模型要素对于基
准模型的后验边缘数据密度的贡献相对要小，但也会导致边缘数据密度显著地
减小，因而在本文的ＤＳＧＥ模型中也是不可或缺的。

四、信用摩擦下外生冲击的作用机理分析
本文构建的模型包含三类外生冲击：（１）货币政策冲击，即货币政策中外生

的货币供应冲击。（２）引致信用摩擦的金融冲击，包括银行的违约损失率冲击、



２０　　　 金融学季刊 第６卷

企业家收益的波动率冲击、企业家的生存率冲击。（３）经济系统的供给冲击，包
括生产率冲击、价格加成冲击、工资加成冲击。（４）经济系统的需求冲击，包括消费
需求冲击和货币需求冲击。本节通过脉冲响应分析，考察信用摩擦下货币政策冲击
的传导机制以及存在信用摩擦时结构性外生冲击对经济波动的影响。下文给出了
主要的内生变量在给定外生冲击下从０到４０期的脉冲响应，图中的实线代表１０
万次ＭＨ抽样（丢掉了前５万次抽样）的脉冲响应后验均值，两条虚线之间的区域
代表９０％的置信区间，横轴为响应的时期，纵轴为变量关于其稳态值的偏离率。

（一）货币政策冲击的传导机制分析

图１给出了在一个标准差的正向货币供应冲击下模型内生变量的脉冲响
应。可以看出，正向的货币供应冲击对经济产生了正向的刺激作用，主要的宏

图１　 货币政策冲击
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观经济变量都有不同程度的正向响应。其中，实际货币余额增加的幅度最大，
通过流动性效应导致投资、消费、产出的增长和通货膨胀的上升，也使得实际工
资和劳动就业增加。值得注意的是，在正向的货币供应冲击下，通货膨胀上升
的Ｆｉｓｈｅｒ债务—紧缩效应使得家庭的实际财富向企业家转移，同时资产价格上
升将使得企业家的财富增加；但是由于信用摩擦的存在，当银行信贷增加时，为
了保持银行的信贷意愿，银行要求提高破产违约的阈值，虽然企业家破产违约
的概率增大了，但银行的平均回报却会增加，以实现盈亏平衡（在模型中假设银
行为风险中性的）。由于企业家的破产违约概率的显著上升（约为１％），结果
是企业家的净财富实际上出现了０． １％的缩水，通过Ｂｅｒｎａｎｋｅ的金融加速器效
应，信用摩擦抑制了正向的货币供应冲击对经济的扩张作用。

（二）金融冲击对经济波动的影响分析
图２至图４给出了三种金融冲击对经济波动的影响。从图２可以看出，银

图２　 违约损失率冲击
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图３　 企业收益波动率冲击

行的违约损失率冲击使得企业家的破产违约阈值和违约概率上升，外部融资升
水增加，导致资本收益率及企业家净财富下降，企业家的外部融资能力减弱和
企业家的资本需求下降，引发资本品价格下降，对经济产生较强的紧缩作用；家
庭消费水平的下降导致一般价格水平的下降，通过债务—紧缩效应使得企业家
实际财富向家庭转移，企业家投资的减小也会使得资本价格下降，并导致投资
水平、劳动就业和实际工资的走低。银行的违约损失率冲击通过金融加速器效
应和债务—紧缩效应对经济产生了紧缩作用。

图３给出了企业家收益波动率冲击的脉冲响应。企业家收益波动率增大，
使资本租金率和资本价格上升，刺激投资增加，这些都带动企业家净财富的增
长。企业家净财富增加后，使得投资水平上升和资本价格上涨，进一步增加了
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图４　 企业家生存率冲击

企业家净财富。而消费价格水平上升则使家庭实际财富向企业家转移，抑制了
家庭的消费需求。需要指出的是，虽然企业家的破产违约阈值下降，但由于收
益波动率上升使得企业家的破产违约概率增加，因此，企业家收益波动率的正
向冲击增加了企业家“增长期权”的机会价值，通过金融加速器效应刺激了产出
水平的增长，但由于实际财富向企业家转移的债务—紧缩效应抑制了家庭消费
的增长，因此家庭消费出现了显著的负向响应。

图４给出了企业家生存率冲击的脉冲响应。由于正向的企业生存率冲击
显著增加了企业家的净财富，使得破产违约阈值和违约概率都显著下降，投资
需求的增加导致资本价格上升，消费需求的增长导致通货膨胀的上升，使得企
业家的净财富显著增加，在金融加速器效应和债务—紧缩效应的共同作用下，
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产出水平和劳动就业显著上升，因此正向的企业生存率冲击对经济产生了积极
的扩张性影响。

（三）供给冲击对经济波动的影响

图５给出了生产率冲击对经济波动的影响。正向的生产率冲击使得产出
和投资增长，也带动了消费的持续增长；由于产出的增加，通货膨胀下降导致实
际货币余额上升，虽然通货膨胀下降通过债务—紧缩效应会减小企业家的实际
财富，但资本价格的上升使得企业家的净财富增加和对银行信贷的需求下降，
引致违约阈值和违约概率的下降及企业家资本收益率的上升。企业家净财富

图５　 生产率冲击
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的增加通过金融加速器效应进一步刺激了投资的增加和产出的增长，在金融加速
器效应的作用下，产出最高达到了２％的增长，投资最高达到了近３％的增长。值
得注意的是，在正向的生产率冲击下，生产率的提高并没有抑制对劳动的需求和
实际工资的上升，劳动就业只是在起初出现轻微的下降，但随即就显著地上升。

图６和图７分别是价格加成冲击和工资加成冲击的脉冲响应，这两种冲击
对经济都有紧缩性的影响。首先看图６，正向的价格加成冲击意味着厂商的垄
断性程度增强，由于通货膨胀和资本价格初始的暂时性上升，企业家净财富达
到了２％的增长，使得违约阈值和违约概率下降，但债务—紧缩效应并不没有完
全抵消厂商垄断性增强对经济的紧缩作用。在正向的价格加成冲击下，峰值水
平上投资下降了１％，产出下降了０． ５％，劳动就业下降了０． ８％。

图６　 价格加成冲击
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图７　 工资加成冲击

其次看图７，正向的工资加成冲击意味着劳动垄断性的增强，因而在脉冲
响应中实际工资持续地增加，劳动就业显著地减少；同时，劳动市场摩擦的增加
加剧了信用摩擦，引起违约阈值和违约概率的上升；虽然通货膨胀上升使得家
庭的实际财富向企业家转移，但资本价格的下降使得企业家净财富减小。因
此，在工资加成冲击中金融加速器效应大于债务—紧缩效应，结果是产出、投资
及消费的显著减小。

（四）需求冲击对经济波动的影响

正向的货币需求冲击意味着家庭的流动性偏好的增加，必然导致家庭消费
水平的下降、真实货币余额的上升和通货膨胀的下降。从图８可看出，虽然家
庭偏向于持有更多的货币余额，导致银行信贷减少，但在信用摩擦的作用下违



第１期 简志宏、李　 霜：信用摩擦与中国经济波动 ２７　　　

约阈值和违约概率显著下降，企业家净财富大幅增加，说明金融加速器效应大
于债务—紧缩效应；在货币需求冲击下，信用摩擦减小了信贷收缩对经济的紧
缩效应，产出受到劳动和投资增加的影响并未出现负增长，因而信用摩擦缓冲
了货币需求冲击对经济的紧缩影响。

图８　 货币需求冲击

图９给出了消费需求冲击下的脉冲响应。消费需求冲击使消费和通货膨
胀同时上升，导致实际工资下降和厂商的劳动需求增加，劳动投入带动产出增长；
另外，资本价格的下降及违约阈值和违约概率的上升会引起企业家实际财富的减
少。同时，由于通货膨胀上升，在债务—紧缩效应的作用下，也会使家庭的实际财
富向企业家转移，但企业家净财富并没有增加而是下降了，说明金融加速器效
应大于债务—紧缩效应，信用摩擦减弱了消费需求冲击对经济的扩张作用。
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图９　 消费需求冲击

（五）与不包含信用摩擦模型的比较分析

通过比较包含信用摩擦的基准模型和不包含信用摩擦模型的简单模型，可
以更为清晰地发现信用摩擦对我国经济波动的影响。图１０给出了产出、通货
膨胀、消费和投资在６个外生冲击下的脉冲响应。虽然信用摩擦引起的金融加
速器效应有放大外生冲击的作用，但由名义债务合同引起的债务—紧缩效应，
使得引起产出和通货膨胀同向变动的外生冲击的作用被强化，而引起产出和通
货膨胀反向变化的外生冲击的作用被缓冲。两种效应的共同作用减弱了货币
政策冲击的影响，放大了生产率冲击的作用，部分抵消了货币需求冲击、价格加
成冲击及工资加成冲击对经济的紧缩作用。
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五、模型的预测误差方差分解与历史分解

上文通过脉冲响应方法分析了单一的外生冲击对经济波动的影响，下面我
们将通过预测误差方差分解（ｖａｒｉａｎｃｅ ｄｅｃｏｍｐｏｓｉｔｉｏｎ）和历史分解（ｈｉｓｔｏｒｙ ｄｅｃｏｍ
ｐｏｓｉｔｉｏｎ）考察不同的外生冲击对经济波动贡献程度，目的是分析中国经济波动
的主要动因，以及不同的外生冲击在经济短期和长期波动中的相对重要性。为
清晰直观地看出不同外生冲击对经济变量波动的贡献程度，本文将分解结果以
直方图的形式展示。

（一）方差分解

图１１给出了模型中８个可观察变量基于未来７个时间点（第１、４、８、１２、
１５、３０、４０期）的预测误差方差分解，横轴表示预测的时期，纵轴表示不同冲击对
预测误差方差贡献的百分比。

图１１　 可观察变量的预测误差方差分解

首先注意到的是，随着预测时期的延长，不同的外生冲击对所有经济变量
的预测误差方差的贡献程度的变化都不大，货币政策冲击除了对货币供应量的
预测误差方差的贡献达到９１％以上外，对其他经济变量的预测误差方差的贡献
都相当小，以至于在图中未能显示，主要的原因是估计到的货币政策冲击方差
较小；另外，银行的违约损失率冲击对所有经济变量的预测误差方差的贡献都
很微小。
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产出的预测误差方差在短期和长期的主要影响因素是生产率冲击，其次是
企业家收益波动率冲击，它们的贡献程度最高达到了７６％和１１％，随着预测时
间的延长，其贡献程度逐渐减小；价格加成冲击、工资加成冲击和企业生存率冲
击对产出波动在短期的影响较小，但其影响程度逐渐增大。通货膨胀的波动主
要受生产率冲击、工资加成冲击、企业家收益波动率冲击的影响，它们对通货膨
胀的预测误差方差的贡献分别在３６％、１６％和１６％左右。随着预测时间的延
长，企业生存率的贡献逐渐增加。我国通货膨胀波动在短期和长期主要受生产
率冲击的影响，其次才是工资加成冲击，这与美国的通货膨胀波动在中长期主
要受工资加成冲击影响的结论有所不同（Ｓｍｅｔｓ ａｎｄ Ｗｏｕｔｅｒｓ，２００７）。

消费在短期的预测误差方差主要受消费需求冲击的影响，约占９７％；其次
是货币需求冲击的影响，约为２％。在长期的预测误差方差中，企业生存率、工
资加成、生产率冲击的作用逐渐增强，但消费需求冲击仍然是最主要的因素。
银行信贷在短期受货币需求冲击的影响最大，达到了８１％，随着预测时间的推
移，货币需求冲击的影响略为减小，但始终是主导因素，同时价格加成、企业生
存率、工资加成冲击的影响增大。在企业家净财富的预测误差方差中，企业生
存率冲击的影响最大，达到了６３％以上，其次是生产率冲击，为２７％以上，而价
格加成和消费需求冲击的影响很小。实际工资在短期主要受到工资加成冲击
（约４６％）、生产率冲击（约３６％）、价格加成冲击（约１２％）的影响，但在长期主
要受价格加成冲击的影响（约３７％）。劳动就业受多种冲击共同作用，包括工
资加成冲击（约２４％）、价格加成冲击（约２３％）、生产率冲击（约１３％）、消费需
求冲击（约１２％）、企业收益波动率冲击（约１２％）、企业生存率冲击（约１２％）。
劳动就业在短期和长期都主要受工资加成和价格加成冲击的影响，只不过价格
加成冲击的作用不断增大，贡献程度最高达到了３７％。

（二）历史分解

历史分解的目的是考察不同的外生冲击对宏观经济变量在历史上偏离其
长期均值的贡献。限于篇幅，本文只报告了３个主要的可观察宏观经济变量的
历史分解。图１２ 至图１４ 分别给出产出、通货膨胀和消费在样本期间
（１９９２Ｑ１—２００９Ｑ２）的９个外生冲击的历史贡献。上文在结构参数的贝叶斯估
计过程中得到了外生冲击的光滑估计。为了剔除变量初始值的影响，我们首先
把所有变量的初始值设为０，然后依次保留一个外生冲击并关掉其余冲击，模拟
仿真此时经济变量的历史动态，这样就可以得到未关掉外生冲击对经济变量的
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历史贡献值。图中带阴影的直方图表示不同外生冲击的历史贡献值的大小，实
线是所有外生冲击历史贡献值的叠加，它实际上是经ＢＰ滤波处理数据并去掉
初始值对随后经济波动影响后的历史动态演进。

图１２　 产出的历史分解

图１３　 通货膨胀的历史分解

与预测误差方差分解的结果一致，产出的历史波动主要受生产率冲击的影
响，其次是价格加成冲击和工资加成冲击、企业生存率和企业收益波动率这两
种金融冲击的影响。银行违约损失率冲击对产出的历史波动的影响非常微弱。
消费需求冲击和生产率冲击解释了消费波动的大部分，而货币政策冲击和银行
的违约损失率冲击对产出、消费及通货膨胀波动的历史贡献都非常小。
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图１４　 消费的历史分解

六、主要结论

本文构建了一个包含信用摩擦和大量外生冲击的ＤＳＧＥ模型，对我国经济
周期波动问题进行分析，主要的研究结论为：

１． 贝叶斯估计的结果支持模型中企业破产时银行损失率较高的先验假设，
从外生冲击的持久性参数的估计结果来看，价格加成冲击的持续性系数最高，
而违约损失率冲击的持续性系数最低。同时，货币政策的货币供应机制中，内
生的货币供应对通货膨胀做出逆周期反应，对产出做出微弱的顺周期反应。

２． 模型的敏感性分析说明价格粘性、资本调整成本和企业收益的波动率是
理解中国经济最为重要的模型要素，其余四个模型要素（工资粘性、消费习惯、
资本利用率调整成本和银行的违约损失率）对于基准模型的后验边缘数据密度
的贡献相对要小，但也会导致模型边缘数据密度的显著减小，因而在本文的
ＤＳＧＥ模型中也是不可或缺的。

３． 脉冲分析表明，我国经济波动的金融加速器效应强于债务—紧缩效应，
信用摩擦抑制了正向的货币供应冲击对经济的扩张作用；企业家收益的波动率
冲击和企业家的生存率冲击能够有效地提高产出，银行的违约损失率冲击对经
济产生了紧缩的作用。与不包含信用摩擦的模型脉冲比较发现，金融加速器效
应和债务—紧缩效应的共同作用减弱了货币政策冲击的影响，放大了生产率冲
击作用，部分抵消了货币需求冲击、价格加成冲击及工资加成冲击对经济的紧
缩作用。
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４． 方差分解和历史分解表明，生产率冲击能够解释产出和通货膨胀在短期
和长期的大部分波动，同时两种加成冲击和金融冲击对通货膨胀也有一定的解
释力。另外，由于货币政策冲击的方差很小，导致了货币政策冲击对经济波动
的影响非常微弱。
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信息不确定性与Ａ股上市
公司反转效应的强化研究

柯海东　 辛　 宇

摘　 要　 基于Ａ股投资者过度自信导致过度反应的行为特征以及ＤＨＳ行为模型（Ｄａｎ
ｉｅｌ，Ｈｉｒｓｈｌｅｉｆｅｒ ａｎｄ Ｓｕｂｒａｍａｎｙａｍ，１９９８），本文探讨了Ａ股反转效应的存在性，并进一步考察
了信息不确定性与反转效应之间的关系。我们发现，Ａ股市场在短期内呈现出很强的反转
效应，但随着时间推移，效应逐渐减弱；而信息不确定性越大，反转效应就越强。在将股票收
益率标准差分解为市场、行业和公司三个层面之后，我们发现，公司层面特有的信息不确定
性是反转效应得以强化的根本原因。

关键词　 反转效应，信息不确定性，收益率波动性

一、引　 　 言

Ａ股投资者的常见思维是“紧跟热点、追涨杀跌”，这能否战胜市场呢？什
么原因会加剧Ａ股投资者的“追涨杀跌”行为呢？对这些问题的回答有助于我
们理解Ａ股市场。我们知道，如果股价表现出所谓的“强者恒强、弱者恒弱”的
现象，即中短期股票收益率存在正的自相关关系（“追涨杀跌”出现盈利）的话，
这种现象被称作动量效应（ｍｏｍｅｎｔｕｍ ｅｆｆｅｃｔ），说明投资者反应不足（ｕｎｄｅｒｒｅａｃ

 柯海东，中山大学管理学院研究生，中投证券研究所行业研究员；辛宇，中山大学管理学院教授、财
务与投资系主任。通信作者及地址：辛宇，广东省广州市中山大学管理学院，电话：０２０ ８４１１５５７８，Ｅｍａｉｌ：
ｍｎｓｘｙ＠ ｍａｉｌ． ｓｙｓｕ． ｅｄｕ． ｃｎ。作者感谢《金融学季刊》编辑和两位匿名审稿人的宝贵建议，这些建议使论文
的质量得到明显提高；感谢国家自然科学基金面上项目（批准号：７０８７２１１５）和青年项目（批准号：
７０７０２０３１）的资助；感谢教育部“２０１０年新世纪优秀人才项目”以及中山大学９８５工程三期建设项目“金
融创新与区域发展研究”创新基地的资助。



３８　　　 金融学季刊 第６卷

ｔｉｏｎ）；与之相反，如果“追涨杀跌”出现亏损的话，这种现象被称作反转效应
（ｃｏｎｔｒａｒｉａｎ ｅｆｆｅｃｔ），说明投资者反应过度（ｏｖｅｒｒｅａｃｔｉｏｎ）。

Ｄｅ Ｂｏｎｄｔ ａｎｄ Ｔｈａｌｅｒ（１９８５）以及Ｊｅｇａｄｅｅｓｈ ａｎｄ Ｔｉｔｍａｎ（１９９３）的研究发现，
美国股市在长期（３年）存在反转效应，在短期（３—１２个月）存在动量效应，而
且这里的动量／反转效应与公司规模成负相关关系。Ｚｈａｎｇ（２００６）发现，美国股
市的动量效应与个股的信息不确定程度成正相关关系。

针对Ａ股的早期研究，如王永宏和赵学军（２００１）认为，Ａ股无论从长期还
是从短期来看，都以反转效应为主导，并不存在动量效应；肖军和徐信忠（２００４）
也发现Ａ股存在反转效应。最近的研究产生了一定分歧。刘博和皮天雷
（２００７）的研究结论与王永宏和赵学军（２００１）的基本一致，即中国股市只存在反
转效应，不存在动量效应，但游家兴（２００８）却发现在机构持股比例高的股票中
存在长期动量效应。

李心丹、王冀宁和傅浩（２００２）发现在Ａ股散户中存在着过度自信偏差，以
及由过度自信所导致的过度交易。董梁（２００３）发现有超过一半的投资者（包括
散户和机构投资者）对自己的判断表现出很强的信心，说明Ａ股投资者可能存
在过度自信，同时，５８％的散户及７２％的机构投资者表现出可能存在自我归因
偏差。刘力和王垒（２００３）从投资者对投资成功及失败所作出的原因解释中发
现投资者存在成功归自己、失败怨政策的自我归因偏差。总结上述对Ａ股投资
者心态的研究，我们可以发现，在Ａ股投资者中存在过度自信和自我归因偏差。

Ｄａｎｉｅｌ，Ｈｉｒｓｈｌｅｉｆｅｒ ａｎｄ Ｓｕｂｒａｍａｎｙａｍ（１９９８，以下简称ＤＨＳ）根据投资者的过
度自信偏差和自我归因偏差构建了投资者行为模型。ＤＨＳ假设存在两类投资
者：知情投资者（ｉｎｆｏｒｍｅｄ ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ）和不知情投资者（ｕｎｉｎｆｏｒｍｅｄ ｉｎｖｅｓｔｏｒｓ），其中
的知情投资者是指那些具有私有信息的投资者，他们是风险中性的，决定了股
票的价格。这里的知情投资者受制于两个偏差：过度自信偏差（ｏｖｅｒｃｏｎｆｉｄｅｎｃｅ
ｂｉａｓ）和自我归因偏差（ｓｅｌｆｃｏｎｔｒｉｂｕｔｉｏｎ ｂｉａｓ）。所谓自我归因偏差，是指人总喜
欢将过去的成功归功于自己，而将失败归咎于外部因素；同时，知情投资者对自
己努力获得的私有信息还表现得过度自信。以好消息为例，如果随后市场公开
的信息与知情投资者的预期相符，那么根据自我归因原理，投资者会越发觉得
自己所拥有的私有信息非常有效，进而表现出更加过度自信的心理，推动股价
进一步上涨，若此后公布的信息再次证实了投资者的预期，他们将表现得更为
自信，从而进一步推动股价上涨……在这样的正向循环过程之下，他们的行为
将股价推高到一个高于基本价值的水平，而未来的公共信息会逐渐地使错误的



第１期 柯海东、辛　 宇：信息不确定性与Ａ股上市公司反转效应的强化研究 ３９　　　

股价得到修正，从而产生反转。坏消息的分析逻辑则刚好相反，这里从略。
根据Ｃｈａｎ，Ｊｅｇａｄｅｅｓｈ ａｎｄ Ｌａｋｏｎｉｓｈｏｋ（１９９６）提出的市场对信息逐步反馈的

观点以及ＤＨＳ模型，我们可以推断，公司的信息越是不确定，资本市场上可能
存在的动量或反转效应就会越强。原因在于，投资者通常更容易对难以判断的
商业模式、难以估值的发展战略表现出过度自信，即体现为：“概念越朦胧，想象
空间越大，就越有炒作机会。”相应地，在面对利好消息时，公司的不确定性程度
越高，其股价就越容易为过度反应的投资者推高，从而产生出更强的动量或反
转效应。

以上述文献为基础，本文在考察中国资本市场反转效应存在性的基础上，
进一步分析信息不确定性对反转效应高低的影响，从而为我们全面理解中国资
本市场提供更为具体的经验证据，并给出相应的政策建议。

与之前的研究一致，我们发现Ａ股市场在短期内呈现出很强的反转效应，
但是随着时间的推移，反转效应逐渐减弱。整体来说，反转效应至少能持续１
年以上。我们的研究贡献则主要体现在试图回答如下问题：既然在Ａ股市场上
存在着反转效应，那么这种反转效应又主要受哪些关键因素的影响呢？由于信
息在资本市场的微观结构层面具有非常重要的理论和现实意义，为此，本文试
图考察信息不确定性这一关键因素对反转效应的影响。

我们发现：在Ａ股资本市场上，以市值规模和股票周收益率标准差表示的
信息不确定性越大，反转效应就越强；进一步将股票收益率标准差分解为市场、
行业和公司三个层面之后发现，公司层面特有的信息不确定性才是反转效应得
以强化的根本原因。

这些发现具有较强的理论和现实意义：一方面，这些实证结果与前述的
Ｃｈａｎ，Ｊｅｇａｄｅｅｓｈ ａｎｄ Ｌａｋｏｎｉｓｈｏｋ（１９９６）提出的市场对信息逐步反馈的观点以及
ＤＨＳ模型相符合，进一步验证了这些理论模型的推断；另一方面，这些实证结果
也与Ａ股投资者由于过度自信而导致过度反应的现实情况比较符合，从而说明
“概念越朦胧，想象空间越大，就越有炒作机会”这样的投资理念在现实中其实
是面临着很大风险的。

本文接下来的内容安排如下：在第二部分，以股票周收益率为研究样本，我
们考察了Ａ股市场反转效应的存在性问题；在第三部分，我们考察了信息不确
定性与反转效应高低之间的关系问题，并利用ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型尝试对
本文的发现进行解释；第四部分是稳健性检验和进一步分析；最后在第五部分
给出研究结论。
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二、反转效应的存在性

国内已有的研究多数都以股票月收益率为研究样本，为使对样本的考察更
为细致，本文使用周收益率数据，参照Ｇｕｔｉｅｒｒｅｚ ａｎｄ Ｋｅｌｌｅｙ（２００８）构造投资组合
的方法，探讨Ａ股的动量或反转效应的存在性。本文所考察的公司样本为从
２０００年１月１日到２００９年６月３０日间所有上市满１年（避免受ＩＰＯ效应的影
响）的公司，共计１ ５４１家。我们用上证指数作为市场组合的替代，行业指数为
申银万国证券研究所从２０００年起发布的申万一级行业指数，共有２３个行业。
研究数据主要来源于三个数据库：周交易数据来自于ＣＳＭＡＲ，日交易数据来源
于ＣＣＥＲ，行业数据来自于Ｗｉｎｄ。分析所使用的软件为Ｍａｔｌａｂ ２００８ｂ和Ｖｉｓｕａｌ
Ｃ ＋ ＋ ６． ０。表１是主要变量的定义。

表１　 主要变量的定义

变量名 变量定义
Ｗｒｅｔ ｔ ｔ周个股的周收益率，即有Ｗｒｅｔ ｔ ＝ ｌｎ（Ｐｔ ／ Ｐｔ － １），Ｐ为周收盘价

Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １ ｔ － ５周到ｔ － １周个股的累积收益率，即有Ｗｒｅｔ ｔ ＝ ｌｎ（Ｐｔ － １ ／ Ｐ ｔ － ５）
Ｍｖ ｔ 个股在ｔ周的流通市值，以亿元为单位
σ^ ｉｔ 个股在ｔ周的前一个季度（约６２个交易日）的日收益率波动性／标准差

根据表２的描述性统计，股票的平均周回报率是１． ３０％，中位数是０． １０％，
反映出股票周收益率的分布是略微右偏的。流通市值的范围从０． ２５亿元到
８ ５２３． ４９亿元；个股日收益率的波动性有较大的变化范围，这反映个股之间，以
及个股在不同时期间的不确定性代理变量的差异都非常大。

表２　 主要变量的描述性统计

变量名 样本数 均值 标准差 最小值 中位数 最大值
Ｗｒｅｔ ｔ ５６０ ２４２ １． ３０％ ８． ６６％ － ９２． ３２％ ０． １０％ ２ ０６８． ４２％

Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １ ５１７ ７７１ ２． １０％ ２０． ０９％ － ９２． ３５％ ０． ００％ ２ ３４２． ６６％
Ｍｖ ｔ ５６０ ２４２ ２１． ７０ ７５． ８３ ０． ２５ ９． ４２ ８ ５２３． ４９
σ^ ｉｔ ５０４ １８３ ２． ３１％ ３． ９２％ ０． ０３％ １． ９０％ ３６９． ２０％

表３反映的是各主要变量间的相关程度。在该表的右斜对角线上侧的数
据是指两变量间的Ｐｅａｒｓｏｎ相关系数，在该表的右斜对角线下侧的数据是
Ｓｐｅａｒｍａｎ相关系数。由相关系数大小可知，各变量之间的相关程度都比较弱。
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表３　 主要变量之间的相关系数矩阵
Ｗｒｅｔ ｔ Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １ Ｍｖ ｔ σ^ ｉｔ

Ｗｒｅｔ ｔ １ ０． ０３５ ０． ０２０ ０． ０１５
Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １ ０． ０３２ １ ０． ０５６ ０． ０５７
Ｍｖ ｔ ０． ０５４ ０． １２４ １ － ０． ００３
σ^ ｉｔ ０． ０６３ ０． １６９ ０． ０２５ １

我们按照过去１个月（即５个交易周）的公司股票收益率高低进行排序分
组，认为过去股价表现好的公司出现了利好，表现差的则是出现了坏消息。具
体来说，在ｔ周，将样本按照Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １从高到低排序分５组，最高的组是赢家组
合，最低的是输家组合，组合的收益率为成分股的Ｗｒｅｔ ｔ 算术平均值。接着，我
们做多输家组合，并卖空赢家组合，形成零成本套利组合，并持有该零成本套利
组合ｎ周，此时形成了ｎ个周收益率（Ｒｔ，Ｒｔ ＋ １，…，Ｒｔ ＋ ｎ － １）。

为了计算零成本套利组合超过１周的持有期收益率，我们采用日历时间法
（ｃａｌｅｎｄａｒｔｉｍｅ ｍｅｔｈｏｄ），该法可以避免当考虑到所有可能的形成期时，对收益率
重叠抽样所形成的收益率序列的强烈自相关问题。日历时间法的本质是用重叠
组合的方法替代重叠收益率。例如，在τ周，存在着由ｎ个投资策略形成的收益
率，这ｎ个策略的形成时点分别是τ － ｎ，τ － ｎ ＋ １，τ － ｎ ＋ ２，…，τ － １周。将ｎ个策
略所分别形成的第τ周的周收益率进行算术平均，得到我们所用来研究的收益率。

我们将进行上述计算后所最终形成的投资策略称为Ｌ（５，ｎ）。
根据表４的计算，Ｌ（５，１）的平均收益率比Ｌ（５，３）及Ｌ（５，５）大，而Ｌ（５，５）

的平均收益率比Ｌ（５，２５）和Ｌ（５，１００）大，而且当使用Ｌ（５，５０）策略时，仍能得
到显著大于０的正收益率（Ｔ统计量为２ ． ４２），这说明Ａ股在整体上存在着反转
效应，但持有期越长，反转效应越弱。该结论与王永宏和赵学军（２００１）及肖军
和徐信忠（２００４）的发现基本类似。

表４　 不同持有期下的反转效应

投资策略
短期 中期 长期

１周 ３周 ５周 ２０周 ２５周 ３０周 ５０周 １００周３００周
Ｌ（５，１） Ｌ（５，３） Ｌ（５，５） Ｌ（５，２０） Ｌ（５，２５） Ｌ（５，３０） Ｌ（５，５０）Ｌ（５，１００）Ｌ（５，３００）

周均收益率０． ６１４％ ０． ４２４％ ０． ３７７％ ０． １７４％ ０． １１９％ ０． １０７％ ０． １０７％ ０． ０４８％ ０． ０４６％
Ｔ统计量 ５． ７１ ４． ４９ ４． ３９ ３． ２７ ２． ５２ ２． ４２ ２． ４２ １． ４７ １． ８８

注：投资策略Ｌ（５，１）、Ｌ（５，３）、…、Ｌ（５，ｎ）、…、Ｌ（５，３００）是指根据过去５个交易周的公
司股票收益率高低进行排序分组，并做多输家组合、卖空赢家组合以形成零成本套利组合，
然后持有该零成本套利组合ｎ周。
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三、信息不确定性与反转效应之强化

理论上，股价ｓ符合ｓ ＝ ｖ ＋ ｅ，其中ｖ是指根据自由现金流折现模型所计算
得出的股票的理论价值，ｅ为噪声项。股价是由信息驱动的，其波动率可以表示
为ｖａｒ（ｓ）＝ ｖａｒ（ｖ）＋ ｖａｒ（ｅ）。相应地，信息的不确定性有两部分含义：一部分是
公司基本面价值的不确定性，表现为ｖａｒ（ｖ）；另一部分为信息的质量及投资者
的理解能力，表现为ｖａｒ（ｅ）。显然，能影响公司未来自由现金流的信息，并不
总能准确地传递给市场，而市场也并不会总能准确地理解该信息；当信息越
模糊、越模棱两可时，就越有可能在传递给市场时发生失真，投资者的理解也
就越容易发生偏误。可见，无论是股价对信息过度反应（产生反转效应），还
是反应不足（产生动量效应），都与信息的不确定性有关。根据我们在第一部
分的分析，信息不确定性对反转或动量效应的作用应该是一种正向的强化
关系。

参考Ｚｈａｎｇ（２００６）的做法，我们主要使用市值规模（Ｍｖ ｔ）〔１ 〕和日收益率波
动性（^σ ｉｔ）作为信息不确定性的代理变量。〔２ 〕 相对于大市值公司，小市值公司
的多元化程度较低，而多元化本身是可以降低风险及不确定性水平的，可见小
市值公司的不确定性相对较高；而且从分析师关注、媒体关注等角度来看，在资
本市场上能够获得的关于小公司的信息相对较少。因此，市值规模是可以在一
定程度上作为信息不确定性的代理变量的（公司越小，不确定性越强）。当然，
市值规模中也可能包含着一些其他方面的含义，为此，我们还使用股价收益率
的波动性来刻画不确定性。具体来说，我们将股价日收益率的标准差〔３ 〕作为
对公司整体不确定性的衡量指标，来考察信息不确定性与反转效应之间的正向
强化关系是否存在。进一步地，我们还借鉴Ｂｕｌａｎ（２００５）的两指数模型（ｔｗｏｉｎ
ｄｅｘ ｍｏｄｅｌ）方法，将日收益率波动性按照经济范畴进行宏观（市场）、中观（行

〔１ 〕
〔２ 〕

〔３ 〕

这里的市值规模是指个股的流通市值。
为避免先验性的错误，我们计算信息不确定性代理变量的时间比分组时间再提前一期。同

时，与Ｚｈａｎｇ（２００６）不同的是，我们未使用存续时间、ＥＢＩＴＤＡ（息税及折旧和摊销前盈余）的波动率和分
析师关注程度作为不确定性的代理变量。原因在于：Ａ股上市公司重组频繁，老公司重组后便与新公司
无异，因此存续时间也就失去了代表不确定性的经济学意义；某些强周期性行业（如金融业、房地产业
等）的ＥＢＩＴＤＡ会随经济周期的变化而发生大幅波动，这使得像金融、房地产这些市场关注程度很高行业
的信息不确定性程度不太适合用ＥＢＩＴＤＡ的波动率来进行衡量；没有使用分析师关注程度指标的原因是
样本量偏少，而且中国的分析师市场相对来说还发展得不够成熟。

针对Ａ股短期波动剧烈的特点，我们将求标准差的区间设定为一个季度。
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业）和微观（公司）三个层面的分解，从而考察不同层面的波动性对Ａ股反转效
应的影响。

检验过程如下：（１）按过去５周的收益率对样本股票从高到低进行排序并
分成５组；（２）按不确定性的代理变量对第一步所分的５组股票分别进行分组
排序，分为５组，组合的每期收益率等于成分股的等权重加权平均值；（３）进一
步地，我们将分析组合的收益率序列，以观察反转效应在信息不确定性程度提
高的情况下是否有所增强。具体来说，我们每周都将股票按Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １从高到
低排序分成５组，并将５组内的股票再按照不确定性代理变量的大小排序分成
５组，然后我们将各个组合均持有１周〔４ 〕，并对组合内个股的周回报率按算术
平均法求出该组的周平均收益率，进而与同期的上证指数的收益率进行比较。

从表５我们可以发现，流通市值Ｍｖ ｔ与反转效应之间存在着明显的负相关
关系，随着市值规模的减小、信息不确定性的提高，“Ｍ５ － Ｍ１”所形成的零成本
套利组合所得到的利润变得越来越大，从０． ２９７％ （不显著）一直提高到
０． ９８９％（在１％的统计水平上显著）。类似地，我们将日收益率波动性（^σ ｉｔ）作
为公司整体的信息不确定性并进行分组检验，可以发现，^σ ｉｔ越高的股票，信息不
确定性越强，相应地，反转效应也就越强，Ｍ５ － Ｍ１的平均周收益率从０． ０５８％
提高到１． ０２５％，Ｔ统计量从０． ４９０提高到３． ５９８。这两个发现都表明反转效应
与股票整体的信息不确定性程度正相关，信息不确定程度的提高会强化反转
效应。

表５　 信息不确定性与反转效应之强化

信息不确定性代理变量
按过去５周收益率排序进行分组后

各组合持有１周的回报率
Ｍ１

（赢家） Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４
Ｍ５

（输家）
Ｍ５ － Ｍ１

流
通
市
值

Ｕ１（大市值／低不确定性） ０． １５４％ ０． １３７％ ０． １２６％ ０． ３０３％ ０． ４５１％ ０． ２９７％ （０． ５６３）
Ｕ２ ０． ０２７％ ０． ０９０％ ０． １７５％ ０． ３５３％ ０． ５６８％ ０． ５４１％ （１． ５３３）
Ｕ３ － ０． ０３４％ ０． ０９８％ ０． １９７％ ０． ３７８％ ０． ５４４％ ０． ５７８％ （１． ８２９）
Ｕ４ － ０． １０８％ ０． ０９８％ ０． ２６０％ ０． ５０１％ ０． ６６１％ ０． ７６９％ （２． ６６５）
Ｕ５（小市值／高不确定性） ０． ００２％ ０． １３５％ ０． ４４５％ ０． ６２６％ ０． ９９１％ ０． ９８９％ （３． ４７５）
Ｕ５ － Ｕ１

－ ０． １５２％
（－ １． ３９２）

－ ０． ００２％
（－ ０． ９２１）

０． ３１９％
（０． ５８５）

０． ３２３％
（１． ０２６）

０． ５４０％
（１． ５５１）

〔４ 〕 考虑持有１周，是因为第二部分发现持有期越短，反转效应越强。
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（续表）

信息不确定性代理变量
按过去５周收益率排序进行分组后

各组合持有１周的回报率
Ｍ１

（赢家） Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４
Ｍ５

（输家）
Ｍ５ － Ｍ１

日
收
益
率
波
动
性

Ｕ１（低波动性／低不确定性） ０． ２３８％ ０． １２８％ ０． ０８３％ ０． ２６０％ ０． ２９７％ ０． ０５８％ （０． ４９０）
Ｕ２ － ０． ０６９％ ０． ０５８％ ０． ２０６％ ０． ２９４％ ０． ４５６％ ０． ５２５％ （１． ６１０）
Ｕ３ － ０． ０７４％ ０． ０１１％ ０． １９３％ ０． ３５０％ ０． ４９９％ ０． ５７３％ （１． ８０９）
Ｕ４ － ０． １０９％ ０． ０２５％ ０． １９４％ ０． ４０７％ ０． ５９４％ ０． ７０３％ （２． ３４６）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） － ０． ０８０％ ０． ２７２％ ０． ４３０％ ０． ６６６％ ０． ９４５％ １． ０２５％ （３． ５９８）

Ｕ５ － Ｕ１
－ ０． ３１８％
（－ ２． ００３）

０． １４４％
（－ ０． １００）

０． ３４７％
（０． ８１６）

０． ４０７％
（１． ０８３）

０． ６４９％
（２． ０７２）

注：Ｍ１，Ｍ２，…，Ｍ５是指从赢家组合、输家组合维度进行的分组，Ｕ１，Ｕ２，…，Ｕ５是从信息不确定维
度进行的分组；括号内的数字为Ｔ统计量，用于比较该格数据与同期上证指数收益率之间的差异是否
显著。

同时，在日收益率波动性的分组检验中，我们可以发现，在赢家组合Ｍ１内，
Ｕ５ － Ｕ１（买入高波动性股票，卖出低波动性股票）可得到－ ０． ３１８％的平均周收
益率，Ｔ统计量为－ ２． ００３，这说明在出现利好之后，高波动性的股票将表现得更
差；而在输家组合Ｍ５里，Ｕ５ － Ｕ１可得到０． ６４９％的平均周收益率，Ｔ统计量为
２． ０７２，这说明投资者对高波动性股票出现的利空反应过度。

借鉴Ｂｕｌａｎ（２００５）的方法，我们将整体的不确定性分解成市场层面、行业层
面和公司层面的不确定性，以进一步分析到底是哪一个层面的收益率波动性加
剧了反转效应。首先，我们回归下面的两指数模型（ｔｗｏｉｎｄｅｘ ｍｏｄｅｌ）：

Ｒｉτ ＝ α ｉτ ＋ β ｉｔ ｒＭτ ＋ γ ｉｔ ｒ Ｉτ ＋ ε ｉτ （１）
　 　 上式中，τ ＝ ｔ － ６３，ｔ － ６２，…，ｔ － １，Ｒｉτ是个股ｉ在第τ个交易日里的日收益
率，ｒＭτ是同期上证指数的日收益率，ｒＩτ是同期个股所属申万行业Ｉ的指数的日
收益率。对上式作ＯＬＳ回归得出来的残差的标准差Ｓｉｇｍａ ｔ 是控制了整个市场
及个股所在行业的波动率后剩下的公司层面的在第ｔ周的波动率，即为个股ｉ
在第ｔ周的特有的不确定性。Ｓｉｇｍａ ｔ越大，说明公司在第ｔ周的不确定性程度
越高。我们用^σ Ｍｔ和^σ Ｉｔ分别表示同期上证指数的日收益率ｒＭτ以及个股ｉ所
在的申万行业指数的日收益率ｒＩτ的标准差，根据回归方程求出的系数，可以
用^β ｉｔ σ^ Ｍｔ表示个股ｉ在市场层面的不确定性，用^γ ｉｔ σ^ Ｉｔ表示个股ｉ在行业层面的
不确定性。

表６为按信息不确定性分解之后所进行的分组检验结果。从中可以发现，
市场层面和行业层面的不确定性与反转效应之间不存在明显关系，而公司层面
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特有的不确定性则与反转效应之间存在明显的正相关关系，Ｍ５ － Ｍ１的平均周
收益率从０． ０４３％提高到１． １３６％，Ｔ统计量从０． ５５４提高到４． １７０。可见，股票
特有的不确定性程度越高，反转效应越强。这些实证结果说明表５中公司整体
不确定性导致反转效应增强的原因，是公司层面的、特有的不确定性，而宏观层
面市场的不确定性及中观行业层面的不确定性都与股票的反转效应无关。同
时，在针对公司层面不确定性的分组检验中，赢家组合的Ｕ５ － Ｕ１ 可得到
－ ０． ２３４％的平均周收益率，Ｔ统计量为－ １． ８３０，这说明在出现利好之后，高波
动性的股票将表现得更差；而在输家组合Ｍ５里，Ｕ５ － Ｕ１可得到０． ８５９％的平
均周收益率，Ｔ统计量为３． ２３９，这说明投资者对高波动性股票出现的利空反应
过度。这些发现与前面针对整体不确定性进行分组检验时所得出的实证结果
基本一致。

表６　 信息不确定性的分解与反转效应的强化

日收益率波动性的分解
按过去５周收益率排序进行分组后

各组合持有１周的回报率
Ｍ１

（赢家） Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４
Ｍ５

（输家）
Ｍ５ － Ｍ１

市
场
层
面

Ｕ１（低波动性／低不确定性） － ０． ０３７％ ０． １５５％ ０． ２８７％ ０． ５０２％ ０． ７１７％ ０． ７５４％ （２． ２６４）
Ｕ２ ０． ０４１％ ０． １２０％ ０． ２２５％ ０． ３５４％ ０． ４９５％ ０． ４５４％ （１． ４１１）
Ｕ３ ０． ０７３％ ０． １１６％ ０． ２１３％ ０． ３５４％ ０． ５２１％ ０． ４４７％ （１． ３６９）
Ｕ４ － ０． ０７４％ ０． １０１％ ０． １８８％ ０． ３７３％ ０． ４８９％ ０． ５６２％ （１． ６９８）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） － ０． １２３％ ０． ０１４％ ０． ２１９％ ０． ４１６％ ０． ５９７％ ０． ７２０％ （２． ０４３）
Ｕ５ － Ｕ１

－ ０． ０８６％
（－ ０． ２６３）

－ ０． １４１％
（－ ０． ４２９）

－ ０． ０６８％
（－ ０． ２０５）

－ ０． ０８６％
（－ ０． ２５３）

－ ０． １２０％
（－ ０． ３３６）

行
业
层
面

Ｕ１（低波动性／低不确定性） － ０． １２３％ ０． ０４９％ ０． ２６６％ ０． ４１６％ ０． ５８７％ ０． ７０９％ （２． １４２）
Ｕ２ ０． ０４１％ ０． １１２％ ０． ２０３％ ０． ３９６％ ０． ５３９％ ０． ４９８％ （１． ５６２）
Ｕ３ ０． ０３５％ ０． １３２％ ０． １５８％ ０． ３４７％ ０． ４６４％ ０． ４２９％ （１． ３２８）
Ｕ４ － ０． ０１５％ ０． ０５４％ ０． ２３７％ ０． ３７８％ ０． ５４１％ ０． ５５５％ （１． ６４５）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） － ０． ０４２％ ０． １４７％ ０． ２５５％ ０． ４４２％ ０． ６７５％ ０． ７１７％ （２． ０２１）
Ｕ５ － Ｕ１

０． ０８１％
（０． ２４６）

０． ０９８％
（０． ２９８）

－ ０． ０１１％
（－ ０． ０３３）

０． ０２６％
（０． ０７７）

０． ０８８％
（０． ２４６）

公
司
层
面

Ｕ１（低波动性／低不确定性） ０． １４９％ － ０． ００５％ ０． ００４％ ０． ０９６％ ０． １９２％ ０． ０４３％ （０． ５５４）
Ｕ２ ０． ０２４％ ０． ０５５％ ０． ０７７％ ０． ２４８％ ０． ３５０％ ０． ３２６％ （０． ７１３）
Ｕ３ － ０． ０６１％ ０． ０３２％ ０． ２１２％ ０． ３６３％ ０． ５０５％ ０． ５６７％ （１． ７７０）
Ｕ４ － ０． １２４％ ０． １６８％ ０． ２５５％ ０． ５０６％ ０． ６９２％ ０． ８１６％ （２． ８８４）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） － ０． ０８４％ ０． ２３６％ ０． ５３９％ ０． ７６６％ １． ０５１％ １． １３６％ （４． １７０）
Ｕ５ － Ｕ１

－ ０． ２３４％
（－ １． ８３０）

０． ２４１％
（０． ３５２）

０． ５３５％
（１． ８００）

０． ６７０％
（２． ４７４）

０． ８５９％
（３． ２３９）

注：Ｍ１，Ｍ２，…，Ｍ５是指从赢家组合、输家组合维度进行的分组，Ｕ１，Ｕ２，…，Ｕ５是从信息不确定维
度进行的分组；括号内的数字为Ｔ统计量，用于比较该格数据与同期上证指数收益率之间的差异是否
显著。
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肖军、徐信忠（２００４）发现能用ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型来解释Ａ股的反转
效应，因此我们也尝试使用三因素模型来解释本文所发现的实证结果：

Ｒｉｔ － Ｒｆｔ ＝ α ＋ ｂｉＭ（ＲＭｔ － Ｒｆｔ）＋ ｓｉＳＭＢ ｔ ＋ ｈｉＨＭＬ ｔ ＋ ε ｉｔ （２）
　 　 上式中，Ｒｉｔ － Ｒｆｔ是组合ｉ在ｔ周回报率超过无风险利率的值，ＲＭｔ － Ｒｆｔ是市
场指数的风险溢价，ＳＭＢ ｔ 是小市值组合与大市值组合的周回报率之差，ＨＭＬ ｔ
是高账市比组合与低账市比组合的周回报率之差。若回归得出的α显著大于
零，则说明ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型无法解释组合的超额收益来源。

针对以Ｓｉｇｍａ ｔ（公司层面特有的不确定性）作为不确定性代理变量所求出
的２５组收益率，我们利用ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型进行回归分析，得出的结果
如表７所示。〔５ 〕 从表７中我们可以发现，在不确定程度最大的Ｕ５组内，回归方
程的截距项也是最大的。在输家组合内，以Ｓｉｇｍａ ｔ 分组后，Ｓｉｇｍａ ｔ 最大组的α
值为０． ８９５％，Ｔ统计量为５． ５９８。这说明ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型并不足以解
释公司层面特有的信息不确定性对Ａ股反转效应的强化结果。

表７　 ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型的截距项及其Ｔ统计量
Ｍ１

（赢家） Ｍ２ Ｍ３ Ｍ４
Ｍ５

（输家）

公
司
层
面
特
有
的
不
确
定
性

Ｕ１（低波动性／低不确定
性）

－ ０． ０１４％
（－ ０． １１５）

－ ０． １９３％
（－ １． ８２２）

－ ０． １８４％
（－ １． ８０５）

－ ０． ０９５％
（－ ０． ８９６）

０． ０２９％
（０． ２４５）

Ｕ２
－ ０． １３４％
（－ １． １０９）

－ ０． １３３％
（－ １． １７３）

－ ０． １１９％
（－ １． ０５６）

０． ０５６％
（０． ４９３）

０． １７９％
（１． ４５２）

Ｕ３
－ ０． ２２７％
（－ １． ７３２）

－ ０． １５０％
（－ １． ３３１）

０． ０２０％
（０． １７１）

０． １７６％
（１． ５０７）

０． ３３３％
（２． ５３３）

Ｕ４
－ ０． ２９７％
（－ ２． ３５２）

－ ０． ０１６％
（－ ０． １３３）

０． ０６９％
（０． ５７１）

０． ３１７％
（２． ６４０）

０． ５２３％
（３． ７５７）

Ｕ５（高波动性／高不确定
性）

－ ０． ２６６％
（－ １． ７９１）

０． ０６０％
（０． ４４８）

０． ３６３％
（２． ８１５）

０． ５９８％
（４． ４６０）

０． ８９５％
（５． ５９８）

注：Ｍ１，Ｍ２，…，Ｍ５是指从赢家组合、输家组合维度进行的分组，Ｕ１，Ｕ２，…，Ｕ５是从信
息不确定维度进行的分组；括号内的数字为Ｔ统计量，用于比较该格数据与同期上证指数收
益率之间的差异是否显著。

〔５ 〕 在这里，我们未将市值规模（Ｍｖ ｔ）作为不确定性的代理变量，原因在于：ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模
型的提出主要是由于在ＣＡＰＭ模型中未考虑公司特性，因而加入ＳＭＢ与ＨＭＬ两个公司特性因素，这两
个因素都是通过与市值规模相关的变量来计算的，这里再按市值规模作为不确定性的代理变量进行分类
并考察ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型的截距项会发生干扰。非常感谢匿名审稿人指出论文初稿中存在的这
一不妥之处。
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四、稳健性检验和进一步分析

金融异象最常为人所质疑的就是在实证过程中存在数据挖掘所造成的偏
误，也就是说，我们在本文中所发现的不确定性增强反转效应的现象是否是数
据挖掘偏误的结果呢？为防止数据挖掘偏误，我们除了用Ｗｈｉｔｅ（２０００）所提出
的Ｒｅａｌｉｔｙ Ｃｈｅｃｋ方法之外，还采用了Ｈａｎｓｅｎ（２００５）所提出的ＳＰＡ检验方法来
对本文的实证发现进行稳健性检验。如果无法通过检验，说明结果存在数据挖
掘偏误，反之则说明结果是可靠的。

我们论文中的数据挖掘问题主要集中在策略形成期的时间长度方面（将形
成期设定为过去５周）。为此，我们先考虑１周、２周、３周……２５周分别作为形
成期，再将持有期从原来的仅持有１周，改为分别持有２周和３周，进而取Ｍｖ ｔ
及Ｓｉｇｍａ ｔ分组中构成的各种交易策略，并提出假设：这些交易策略中的最优策
略所获得的收益率不能超过市场平均收益率。如果我们不能拒绝该假设，则说
明本文所发现的实证结果只是数据挖掘偏误所带来的。

利用Ｗｈｉｔｅ的Ｒｅａｌｉｔｙ Ｃｈｅｃｋ及ＳＰＡ检验进行稳健性分析（具体原理请参见
附录），结果见表８。从表８中我们可以发现，在５％的显著性水平下，原假设被
拒绝，也就是说，本文所发现的不确定性对反转效应的强化效果不是数据挖掘
偏误造成的，具有一定程度的稳健性。

表８　 稳健性分析：Ｗｈｉｔｅ的Ｒｅａｌｉｔｙ Ｃｈｅｃｋ及ＳＰＡ检验结果
Ｗｈｉｔｅ ｐ值 ＳＰＡ ｐ值的下限 ＳＰＡ ｐ值的一致估计量 ＳＰＡ ｐ值的上限
１． ７００％ １． ５００％ １． ５００％ １． ５００％

　 　 进一步地，我们还考察了在控制住市值规模这一因素之后，公司特有的收
益率波动性是否仍然会强化反转效应。具体过程如下：我们首先形成好消息组
合与坏消息组合（在ｔ周，我们将所有的股票按照Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １从高到低排序，分
为３组，第１组是好消息组合，第３组是坏消息组合）；然后再按流通市值将好
消息组和坏消息组分别分成三组（大盘股、中盘股和小盘股）；最后，我们对上述
分组再按公司特有的收益率波动性排序分成５组，并研究在控制住市值规模后
公司特有的收益率波动性即不确定性对反转效应的强化作用是否仍然存在。
实证结果如表９所示。
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表９　 进一步分析：控制市值规模因素后信息不确定性与反转效应之强化
赢家组合（Ｍ１）

大盘股 中盘股 小盘股 小盘股－大盘股
Ｕ１（低波动性／低不确定性） ０． １５８％ ０． ０２３％ － ０． ０３９％ － ０． １９８％（－ ０． ６７４）
Ｕ２ ０． １５１％ ０． ０２１％ － ０． １０１％ － ０． ２５１％（－ ０． ８２４）
Ｕ３ ０． １４７％ － ０． ０１２％ － ０． １０９％ － ０． ２５５％（－ ０． ７９８）
Ｕ４ ０． １７０％ － ０． ０５７％ － ０． ０５５％ － ０． ２２５％（－ ０． ６８０）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） ０． ０５６％ ０． ０８３％ － ０． ０９２％ － ０． １４８％（－ ０． ４１４）

Ｕ５ － Ｕ１
－ ０． １０２％
（－ ０． ３２７）

０． ０６０％
（０． １８１）

－ ０． ０５３％
（－ ０． １５４）

输家组合（Ｍ３）
Ｕ１（低波动性／低不确定性） ０． ０６１％ ０． １３４％ ０． ３０１％ ０． ２４０％ （０． ７４３）
Ｕ２ ０． ２９８％ ０． ２７１％ ０． ４７８％ ０． １８１％ （０． ５３２）
Ｕ３ ０． ２８３％ ０． ４１５％ ０． ５８９％ ０． ３０５％ （０． ８８８）
Ｕ４ ０． ４７８％ ０． ６０９％ ０． ７７９％ ０． ３０１％ （０． ８４３）
Ｕ５（高波动性／高不确定性） ０． ７９８％ ０． ８２８％ １． １３８％ ０． ３４０％ （０． ８９４）

Ｕ５ － Ｕ１
０． ７３７％
（２． ２０６）

０． ６９４％
（１． ９６６）

０． ８３７％
（２． ２５８）

输家组合－赢家组合（Ｍ３ － Ｍ１）

Ｕ１（低波动性／低不确定性） － ０． ０９７％
（－ ０． ３４０）

０． １１１％
（０． ３５３）

０． ３４０％
（１． ０３５）

Ｕ２
０． １４７％
（０． ４７７）

０． ２４９％
（０． ７６５）

０． ５７９％
（１． ７１８）

Ｕ３
０． １３６％
（０． ４３６）

０． ４２７％
（１． ２７６）

０． ６９７％
（１． ９８８）

Ｕ４
０． ３０８％
（０． ９３６）

０． ６６７％
（１． ８８０）

０． ８３４％
（２． ３２３）

Ｕ５（高波动性／高不确定性） ０． ７４２％
（２． ０８６）

０． ７４５％
（２． ０１５）

１． ２３０％
（３． ２１０）

注：赢家组合（Ｍ１）为好消息组合，输家组合（Ｍ３）为坏消息组合（在ｔ周，我们将所有的
股票按照Ｗｒｅｔ ｔ － ５，ｔ － １从高到低排序，分为３组，第１组是好消息组合，第３组是坏消息组合）；
Ｕ１，Ｕ２，…，Ｕ５是从信息不确定维度进行的分组；括号内的数字为Ｔ统计量，用于比较该格数
据与同期上证指数收益率之间的差异是否显著。

从表９可以发现，在控制住Ｍｖ ｔ后，Ｓｉｇｍａ ｔ仍能强化反转效应。表现为无论
是在大盘股组合、中盘股组合，还是在小盘股组合内，“输家组合－赢家组合”的
周均收益率都随着Ｓｉｇｍａ ｔ的提高而提高。同时在小盘股组合内，“输家组合－
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赢家组合”的周均收益率随着Ｓｉｇｍａ ｔ 达到最大而达到最高的周均收益率
１ ． ２３０％（Ｔ统计量为３ ． ２１０）。这说明Ｍｖ ｔ 和Ｓｉｇｍａ ｔ 对反转效应起到了互相加
强的效果，在小盘股中公司特有的不确定性发挥了更为明显的作用，同时这也
说明Ｍｖ ｔ和Ｓｉｇｍａ ｔ两个变量都不能单独说明不确定性程度，增加任何一个变
量，都会产生信息增量。

这一实证结果与Ａ股的现状基本相符：无论市场是处于牛市还是熊市，也
不管行业因素如何，我们经常都能看到“涨停板敢死队”或是“庄家”利用资金
优势拉升小盘股的股价，然后散布消息，吸引跟风盘；而散户往往对自己获得的
所谓“内幕消息”过度自信，跟风追涨，最后往往被套牢；杀跌的时候也是如此，
投资者恐慌性地抛售股票，使得股价在短期内下跌幅度过大，接着经过很长的
时间再修复回真实价值。这一过程与ＤＨＳ模型的描述非常吻合。

我们的研究结果与Ｚｈａｎｇ（２００６）相去甚远：他发现基于基本面的不确定性
强化了美国股市的动量效应，而我们则发现公司层面的不确定性强化了Ａ股的
反转效应。我们的发现与游家兴（２００８）的研究结果有一定的相关性，他发现在
短期内机构持股比重较高的组合的反应相对理性，而散户持股比重较高的组合
却存在由于反应过度导致的反转效应。从本文的实证结论来看，这可以解释成
是由于机构具有研究优势，所以他们所发掘的股票，一般来说信息披露质量较
高、完备性较好，从而使得信息不确定性程度有所降低。

五、研究结论

本文的研究结论主要有三点：
首先，我们发现Ａ股市场在短期内呈现出很强的反转效应，但是随着时间

的推移，反转效应逐渐减弱。整体来说，反转效应至少能持续１年以上。
其次，以市值规模和股票周收益率标准差表示的信息不确定性越大，反转

效应就越强。在将股票收益率标准差分解为市场、行业和公司三个层面之后，
我们发现，公司层面特有的信息不确定性才是反转效应得以强化的根本原因。
这与Ａ股投资者由于过度自信而导致过度反应的普遍行为特征相吻合，可以用
ＤＨＳ模型来解释，从而说明“概念越朦胧，想象空间越大，就越有炒作机会”的理
念是面临很大风险的。可见，在中国的资本市场上仍然需要加强信息披露监管
和投资者风险控制教育，从而避免虚假信息的肆意传播以及投资者对热点的盲
目跟风。
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最后，上述实证发现无法被ＦａｍａＦｒｅｎｃｈ三因素模型这一传统的金融学理
论所解释，同时也能通过Ｗｈｉｔｅ的Ｒｅａｌｉｔｙ Ｃｈｅｃｋ和ＳＰＡ检验等稳健性分析，这
些都表明本文所得出的实证结论是比较可靠的。

附录
陈浪南和王艺明（２００１）曾利用过Ｗｈｉｔｅ的Ｒｅａｌｉｔｙ Ｃｈｅｃｋ来检验技术分析在Ａ股的效

力，在此不再赘述该检验过程，仅说明ＳＰＡ的检验过程：
我们首先定义一个正常收益率（基准收益率）。本文将市场指数（上证指数）所得到的

收益率定义为正常收益率，如果反转效应是数据挖掘偏误的结果，那么显然无法在输家组合
中（不确定程度最高－不确定程度最低）的子组合构成的集合内找到能高于上证指数收益率
的子组合。

在ｔ期，根据我们所提出的构成输家组合的方法，在输家组合里按照市值规模Ｍｖ ｔ 分５
组，取市值最小的一组与同期市值最大一组的收益率之差（对公司特有的不确定性Ｓｉｇｍａ ｔ 也
采用类似的方法），定义为Ｌｔ（ｐ，ｈ），其中ｐ ＝ １，２，３，…，２５为形成期，ｈ ＝ １，２，３为持有期。

相对基准收益率的超额回报为：
ｄｐ，ｈ，ｔ ＝ Ｌｔ（ｐ，ｈ）－ ＲＭｔ （Ａ１）

其中，ＲＭｔ为同期市场回报率。
由ｐ和ｈ不同形成的不同组合周收益率向量可以构成一个Ｎ × ｍ矩阵

Ｄ ＝ （ｄ１，ｄ２，…，ｄｔ，…，ｄｎ）′ （Ａ２）
其中ｄｔ ＝［ｄｐ，ｈ，ｔ］，ｐ ＝ １，２，３，…，２５；ｈ ＝ １，２，３

我们感兴趣的问题是：由ｐ和ｈ不同形成的不同组合中是否有比基准策略收益率更高
的组合呢？可以定义零假设Ｈ０：没有策略能超越基准策略，以数学形式表达为：

Ｈ０：Ｅ（ｄｔ）≤ ０ （Ａ３）
　 　 显然，若无法拒绝假设，则说明找不到存在反转效应的证据。

Ｈａｎｓｅｎ（２００５）推导出这一假设检验的检验统计量为：
Ｔ ｓｐａ ＝ ｍａｘ［ ｍａｘ

ｋ ＝ １，２，…，ｍ
Ｎ１ ／ ２ ｄｋ ／ ｗ^ ｋ，０］ （Ａ４）

其中，ｄｋ ＝ １ｎ
ｎ

ｔ ＝ １
ｄｐ，ｈ，ｔ，而统计量中的其他参数及其分布状况（注意：这个统计量并非Ｔ统计

量）则需要运用Ｐｏｌｉｔｉｓ ａｎｄ Ｒｏｍａｎｏ（１９９４）提出的Ｓｔａｔｉｏｎａｒｙ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ估计出来。
Ｓｔａｔｉｏｎａｒｙ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ的步骤如下：
选择一个平滑参数ｑ，ｑ∈（０，１］，ｑ的取值与Ｄ矩阵中每一列的收益率数据序列相关程

度有关，参照Ｗｈｉｔｅ（２０００）的取值，将ｑ取值为０． １。所谓Ｓｔａｔｉｏｎａｒｙ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ，则是对Ｄ进行
再抽样形成若干子样本矩阵。以第一个子样本矩阵的形成为例：

子样本矩阵第一行从Ｄ中任意抽取一行ｄｉ 来形成；第二行以ｑ的概率从Ｄ中任取一行
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来形成，以（１ － ｑ）的概率由ｄｉ ＋ １构成，若ｉ ＝ Ｎ，则令ｉ ＝ １；重复上述过程Ｎ － １次，则形成了第
一个子样本矩阵。

以上述方法形成Ｂ个子样本矩阵，完成Ｓｔａｔｉｏｎａｒｙ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ。Ｂ越大则得出的结果越精
确，参照Ｗｈｉｔｅ（２０００），本文设定Ｂ ＝ １ ０００。

Ｇｏｎｃａｌｖｅｓ ａｎｄ Ｄｅ Ｊｏｎｇ（２００３）证明了：

ｗ^２ｋ ＝ Ｂ
－１

Ｂ

ｂ ＝ １
Ｎ × （ｄｋ，ｂ － ｄｋ）２ （Ａ５）

其中ｄｋ，ｂ ＝
Ｎ

ｔ ＝ １
ｄｋ，ｔ，ｂ，是第ｂ个子样本矩阵第ｋ列的平均值，ｂ ＝ １，２，…，Ｂ。由此得出的^ｗｋ 满

足一致性。

令Ｚｋ，ｔ，ｂ ＝ ｄｋ，ｔ，ｂ － ｄｋ × Ｉ（ｄｋ≥ － ｗ^ｋ ２ ／ Ｎ × ｌｏｇ（ｌｏｇ（Ｎ槡 ））），令Ｚｋ，ｂ ＝ Ｎ －１
Ｎ

ｔ ＝ １
Ｚｋ，ｔ，ｂ ，则：

Ｔ ｓｐａｂ，ｎ ＝ ｍａｘ［０，ｍａｘ［Ｎ１ ／ ２ Ｚｋ，ｂ ／ ｗ^ ｋ］］ （Ａ６）
　 　 对ｂ ＝ １，２，…，Ｂ，可以得出Ｐ值的一个估计量：

ｐ^ ＝ 
Ｂ

ｂ ＝ １
Ｉ（Ｔ ｓｐａｂ，ｎ ＞ Ｔ ｓｐａ）／ Ｂ （Ａ７）

　 　 Ｉ（·）是示性函数，若括号内条件为真，其值为１，否则为０。求出的^ｐ，就类似于常用于
假设检验的Ｐ值，若Ｐ值大于给定的显著性水平，我们就认为原假设没有被拒绝。
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经理人激励、多元化决策与企业价值
———基于我国上市公司治理结构的理论与实证研究

苏冬蔚　 邓可斌

摘　 要　 本文对国外的代理成本、多元化经营和企业价值理论加以利用、改造和创新，
构建出符合我国上市公司治理结构的“一股独大”下多元化经营效率模型，提出具有原创性
的“多元化程度与大股东控股比例呈双曲线特征关系”和“公司价值和多元化程度的关系取
决于大股东控股比例”两个命题，然后通过对１９９９年年底前上市的１ ０２６家公司在２０００—
２００６年间的财务报表进行深入细致的调研，运用混合截面回归和系统广义矩法对模型进行
实证检验，发现企业多元化的动因在于经理人能够从中获得私有收益；多元化程度是经理人
私人收益激励的凹性增函数，是大股东持股比例的凸性减函数。本文的实证结果表明，在大
股东持股比例较高的情况下，经理人追求多元化的私有收益使得多元化经营损害了公司价
值，是造成公司预期价值与多元化程度呈负相关关系的原因。

关键词　 多元化经营，经理人激励，企业价值，公司治理结构

一、引　 　 言

有关多元化经营对企业价值的影响，大多数国内外的研究发现，多元化难
以提升企业价值。因此，企业多元化经营的动因成为公司金融领域亟待研究和

 苏冬蔚，暨南大学经济学院，暨南大学金融研究所；邓可斌，广东外语外贸大学财经学院，暨南大学
金融研究所。通信作者及地址：邓可斌，暨南大学经济学院，５１０６３２；Ｅｍａｉｌ：ｄｅｎｇｋｅｂｉｎ＠ ｔｏｍ． ｃｏｍ。作者
感谢两位匿名审稿人建设性的修改意见，感谢广东省高校高层次人才（珠江学者）项目、教育部新世纪优
秀人才支持计划（ＮＣＥＴ０８０６１４）、国家自然科学基金（７０５７２０６５；７０９７２０８１；７１００３０３０）、中央高校基本科
研业务费专项资金（２１６０９２０４）、广东省自然科学基金（９１５１０６３２０１００００５０）和广东高校优秀青年创新人
才培育项目（Ｗｙｍ０９０９５）的研究资助。
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解决的重要问题之一。Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的理论和实证研究表明，经
理人与股东之间存在严重的委托—代理问题，经理人有动力通过多元化经营来
追求自身利益的最大化，由此损害了公司价值。但是，Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ
（２００３）的研究对象是股权分散的英、美上市公司，公司内部股东之间没有较大
的利益冲突，全体股东与经理层之间的委托—代理矛盾是公司的主要矛盾，而
我国上市公司国有股“一股独大”的现象非常普遍，大股东可以通过牺牲或剥削
中小股东获取自身利益，因此Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的研究仍无法解决我
国上市公司多元化动因的问题。Ｓｈｌｅｉｆｅｒ ａｎｄ Ｖｉｓｈｎｙ （１９９７）指出，当大股东股权
比例超过某一点、基本上能充分控制公司决策时，大股东能攫取外部少数股东
不能分享的私人利益。由此可见，我国上市公司的委托—代理问题较为复杂，
公司所有权和控制权并没有完成真实意义上的分离，大股东与ＣＥＯ之间以及
中小股东与ＣＥＯ之间的利益冲突不尽相同。

鉴于中小股东只寻求投资收益或公司利润最大化，而大股东不仅关心公司
利润，还能利用其控股地位侵占中小股东的利益，本文假设大股东的控股比例
为一外生参数，使ＣＥＯ的激励方式及其努力程度、多元化决策和公司价值都取
决于大股东的控股比例，在此基础上修正Ａｇｇａｒｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的模型，
推导出我国上市公司多元化经营与内部资本市场效率的新命题，然后通过对
１９９９年年底前上市的１ ０２６家公司在２０００—２００６年间的财务报表进行深入细
致的调研，建立起符合我国上市公司实际情况的多元化程度、公司价值和ＣＥＯ
激励指标，在此基础上运用混合截面回归和系统广义矩法，研究大股东控制、经
理人激励、多元化程度及公司价值的理论和经验关系。

本文余下部分的结构安排为：第二部分是相关文献回顾；第三部分构建
出符合我国上市公司治理结构现状的“一股独大”下多元化经营与内部资本
市场效率模型并提出相应的理论命题；第四部分对模型进行实证检验；最
后是全文总结。

二、文献回顾

国内外有关企业多元化经营的研究很多，鉴于本文研究的角度，我们从经
营风险和代理成本的角度对已有文献进行归纳和总结。
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（一）多元化与企业价值、经营风险的关系

这方面的研究是多元化问题研究的基础和重点领域，产生了较多文献。在
国外学者中，Ｌｅｗｅｌｌｅｎ（１９７１）提出了著名的共同保险效应（ｃｏｉｎｓｕｒａｎｃｅ ｅｆｆｅｃｔ）理
论，认为从事多种非完全相关多元化的公司具有更加稳定的现金流，能得到更
好的外部融资条件，因此公司采用较高的财务杠杆，较多地享有避税的好处；此
外，多元化可能导致公司价值和业绩下降，但这种价值损失可能被增加的负债
容量和由此产生的税收价值所部分抵消。Ｂｅｒｇｅｒ ａｎｄ Ｏｆｅｋ（１９９５）的实证研究发
现，美国上市公司存在着明显的多元化折价也即多元化导致企业价值下降的情
况，Ｃｏｍｍｅｎｔ ａｎｄ Ｊｏｒｒｅｌｌ（１９９５）运用与Ｌａｎｇ ａｎｄ Ｓｔｕｌｚ（１９９４）同样的研究数据，发
现多元化公司的股票收益低，从另一个侧面证实了美国上市公司存在着多元化
折价的情况。Ｌｉｎｓ ａｎｄ Ｓｅｒｖａｅｃ（１９９９）证实英国和日本同样存在明显的多元化
折价的情况，而德国存在着不明显的多元化溢价。Ｖｉｌｌａｌｏｎｇａ（２００４）的研究表
明，Ｃｏｍｐｕｓｔａｔ企业存在多元化折价，而ＢＩＴＳ企业则存在多元化溢价。Ｃａｍｐａ
ａｎｄ Ｋｅｄｉａ （２００２）、Ｌａｍｏｎｔ ａｎｄ Ｐｏｌｋ（１９９９）验证了多元化带来的价值损失仅仅是
多元化企业和专业化企业之间的期望收益和现金流量差异的合理反映，实际上
说明了多元化虽然会降低企业价值，但同时也能够降低企业的风险。

国内学者的研究中，绝大多数的研究也没能证明企业多元化战略对提高企
业价值有帮助。比如，刘力（１９９７）对多元化与企业绩效、资本结构的关系进行
了实证研究，发现多元化与企业绩效间没有显著相关性。姚俊等（２００４）发现多
元化公司的盈利能力不如专业化公司。苏冬蔚（２００５）基于中国上市公司
２０００—２００２年有关数据的实证研究结果表明，我国上市公司存在着明显的多元
化溢价，而多元化溢价的原因并不是多元化有助于提升企业价值，相反却是价
值高的公司更倾向于选择多元化。易行健等（２００３）则认为股权结构不合理是
我国上市公司在发展到一定阶段后，落入“多元化陷阱”的主要因素，认为法人
控股模式相较国家控股模式，更有利于企业摆脱“多元化陷阱”。但是另一方
面，部分学者的研究表明多元化可能降低企业风险。如朱江（１９９９）发现多元化
与企业业绩间没有显著关系，但多元化与利润波动水平成反比，说明多元化不
能提升企业价值，但能够降低企业的经营风险。洪道麟等（２００７）则区分国有和
非国有控股公司，对多元化和资本结构的内生性进行了考察，发现国有控股企
业多元化可以降低经营风险，提高其负债融资比率，达到共同保险的目的。

综合以上分析可知，在这一领域的研究多数证实了多元化会带来企业价值
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的下降，同时也会使得企业经营风险下降。

（二）多元化成因的合约理论解释

根据著名的阿罗林德定理（Ａｒｒｏｗ ａｎｄ Ｌｉｎｄ，１９７０），对于拥有众多股东的
公司而言，其风险偏好基本接近风险中性。因此，把这些公司的多元化行为简
单地归因为减少经营风险是远远不够的。为进一步给出问题的答案，基于合约
（委托—代理）理论，Ｍａｙ（１９９５）发现拥有较多股权的经理人更倾向于多元化经
营，其目的是规避专业化经营给经理人股权带来的风险。这实际上说明了多元
化经营源于经理人的风险规避偏好。另一种同样是基于代理理论的解释源于
Ｊｅｎｓｅｎ（１９８６）的私有收益理论。Ｓｔｕｌｚ（１９９０）的研究发现，经理人之所以采取多
元化，其目的是为了攫取更多的私有收益。Ｄｅｎｎｉｓ，Ｄｅｎｎｉｓ ａｎｄ Ｓａｒｉｎ（１９９７）发
现，公司多元化水平与经营管理人员和外部机构股东持有股份数量呈显著的负
相关关系，而且在控制了其他变量的情况下，上述结论依然成立。据此，他们提
出了多元化发展的私人收益与代理成本假说，他们认为当经理人持股较少时，
经营管理人员从企业多元化发展中得到的私人收益要大于私人成本，这形成了
经理人促使企业向多元化发展的激励。

Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）对上述关于多元化问题的合约理论研究提出
了质疑。他们指出，如果经理人是为了规避风险而采取多元化经营，那么为什
么委托人要给经理人股权激励呢？如果经理人是为了私有收益而采取多元化
经营，那么委托人同样可以对经理人的激励措施进行调整，消除其多元化经营
动机。因此，以往的研究将经理人激励视为外生变量的处理方式是不恰当的。
Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）通过建立理论模型并进行实证检验证明了，公司绩
效、多元化决策和ＣＥＯ激励方式都是内生变量，ＣＥＯ可以通过多元化经营来谋
取私人利益，从而破坏公司价值。若代理成本来自ＣＥＯ寻求降低经营风险的
努力，那么多元化程度与ＣＥＯ持股比例成反比；若代理成本来自ＣＥＯ寻求非货
币私人利益的努力，那么多元化程度与ＣＥＯ持股比例成正比，但公司价值总是
与多元化程度成反比。

三、理论模型

参考Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的研究，我们假设上市公司存在两类委托
人：大股东（掌握实际控制权）和中小股东（没有实际控制权）。然后，我们引入
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大股东控股比例外生变量ａ。两类委托人均呈风险中性，其财富函数就是效用
函数。公司价值可表述为：

π ＝ ｘ － ｎ ＋ ε（ｎ） （１）
其中，ｘ为ＣＥＯ付出的努力，ｎ为多元化程度，ε（ｎ）为正态分布的随机变量且
ε（ｎ）～ Ｎ（０，σ２ ／ ｎ）。因此，多元化能降低经营风险，也能破坏公司价值。〔１ 〕

ＣＥＯ的财富（ｗ）来自大股东设计的薪酬合约：
ｗ ＝ ａｗ０ ＋ ａｂπ （２）

其中，ｗ０ 为固定薪酬，ｂ为激励因子。〔２ 〕 ＣＥＯ呈风险厌恶且拥有ＣＡＲＡ（绝对风
险厌恶系数不变）效用函数，Ｕ（ｗ）＝ － ｅｘｐ（－ ρｗ），表明其绝对风险厌恶系数为
－ Ｕ″（ｗ）／ Ｕ′（ｗ）＝ ρ，同时，假设ＣＥＯ付出努力的成本（或负效用）为Ｃ（ｘ）＝
－（ｋ ／ ２）ｘ２。因此，ＣＥＯ效用函数Ｕ［ｗ（π）－ Ｃ（ｘ）］的确定性等价值（ｃｅｒｔａｉｎｔｙ
ｅｑｕｉｖａｌｅｎｔ，ＣＥ）可表述为：

Ｕ（ＣＥ）＝ Ｅ ε ａｗ０ ＋ ａｂπ － ｋ２ ｘ[ ]２

＝ Ｅ ε ａｗ０ ＋ ａｂ（ｘ － ｎ ＋ ε（ｎ））－ ｋ２ ｘ[ ]２

＝ ａｗ０ ＋ ａｂ（ｘ － ｎ）－ ｋ２ ｘ
２ － ρａ

２ ｂ２σ２

２ｎ
（３）

　 　 （３）式说明了大股东持股比例与经理人效用间的复杂联系。大股东持股比
例越高，它指定的经理人与其的关系也越密切，因而给予经理的人的稳定薪酬
和奖励薪酬都会更高。奖励薪酬的增加一方面会降低经理人多元化的动机（因
为多元化会直接损害公司利润），但另一方面又会激励经理人进行多元化尝试
（因为可以降低经理人的风险）。给定ａ、ｗ０和ｂ，ＣＥＯ将选择ｘ和ｎ，以优化其
效用Ｕ（ＣＥ）。给定ｘ和ｎ，大股东将选择ｗ０和ｂ，以优化公司价值及从中小股东
那里攫取的利益。模型中主要事件发生的时间顺序如下：

〔１ 〕

〔２ 〕

式（１）与Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）中的式（１）完全相同。如此假设是因为公司选择多元化
会使得经理人面临多任务选择，努力分散，从而直接引致利润降低；但同时多元化也带来直接的风险分散
作用。正如本文第二部分文献回顾中所述，这一假设与多数实证结果是一致的。

式（２）中，当ａ ＝ １时，就和Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的研究完全一致。在这种情况下大股
东持股比例与经理人激励问题无关。
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ＣＥＯ的优化问题可表述为：

Ｍａｘ
｛ｘ，ｎ｝
Ｕ（ＣＥ） ＝ ａｗ０ ＋ ａｂ（ｘ － ｎ）－ ｋ２ ｘ

２ － ρａ
２ ｂ２σ２

２ｎ
（４）

Ｕ（ＣＥ）
ｘ

＝ ａｂ － ｋｘ ＝ ０ｘ ＝ ａｂｋ
（５）

Ｕ（ＣＥ）
ｎ

＝ － ａｂ ＋ ρａ
２ ｂ２σ２

２ｎ２
＝ ０ｎ ＝ ρａｂσ２槡２

（６）

　 　 大股东的优化问题必须受限于ＣＥＯ的激励相容（ｉｎｃｅｎｔｉｖｅ ｃｏｍｐａｔｉｂｉｌｉｔｙ，
ＩＣ）和参与约束（ｐａｒｔｉｃｉｐａｔｉｏｎ ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔ，ＰＣ），即

Ｍａｘ
｛ｗ０，ｂ｝

ａＥ（π）－ ｗ ＋ ｙ － Ｃ（ｙ） （７）
ｓ． ｔ． 　 ＩＣ：ＣＥＯ优化Ｕ（ＣＥ）
　 ＰＣ：Ｕ（ＣＥ）≥ Ｕ０

其中，ｙ为大股东利用其控股地位侵占中小股东利益所获取的租金，Ｃ（ｙ）＝
（ｍ ／ ２）ｙ２ 为租金的成本，Ｕ０ 为ＣＥＯ的保留效用。如果高层经理市场处于高度
竞争状态，Ｕ（ＣＥ）＝ Ｕ０ ＝ ０，优化问题（７）可重写为：

Ｍａｘ
｛ｗ０，ｂ｝

ａ（ｘ － ｎ）－ ［ａｗ０ ＋ ａｂ（ｘ － ｎ）］＋ ｙ － ｍ２ ｙ
２ （８）

ｓ． ｔ． 　 ｘ ＝ ａｂ
ｋ
，　 ｎ ＝ ρａｂσ２槡２

（９）

此时由（４）式有：

ａｗ０ ＋ ａｂ（ｘ － ｎ） ＝ ｋ２ （ｘ
）２ ＋ ρａ

２ ｂ２σ２

２ｎ
（１０）

故（８）式可改写为：

Ｍａｘ
｛ｂ｝
ａ ａｂ
ｋ
－ ρａｂσ２槡( )２

－ ａ
２ ｂ２

２ｋ
－ ２ρａ３ ｂ３σ槡 ２

２
＋ ｙ － ｍ

２
ｙ２ （１１）

优化问题（１１）的一阶求导条件为：
ａ２

ｋ
（１ － ｂ）－ ａ２ ρσ２

２ ２ａｂρσ槡 ２
－ ３ａ３ ｂ２ ρσ２

４ ａ３ ｂ３ ρσ槡 ２
＝ ０ （１２）

由此可以得到以下两个命题：
命题１ 　 在“一股独大”的上市公司中，多元化程度ｎ是ＣＥＯ激励因子ｂ的

凹性增函数，同时，是大股东控股比例ａ的凸性减函数。
证明　 根据等式（６），
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ｎ

ｂ
＝ ａρσ２

２ ２ａｂρσ槡 ２
＞ ０，　 

２ｎ

ｂ２
＝ － ａ２ ρ２σ４

４ ２ａ３ ｂ３ ρ３σ槡 ６
＜ ０ （１３）

可见，ｎ是ｂ的凹性增函数。另外，等式（１２）可改写为：
ａ
ｋ
（１ － ｂ）－ １ ＋ 槡３ ２

２( )ｂ ｎｂ ＝ ０ （１４）

等式（１３）和（１４）表明：
ρσ２

２ ２ａｂρσ槡 ２
＝ ２（１ － ｂ）
ｋ（２ ＋ 槡３ ２ｂ）

（１５）

　 　 为了揭示出ｂ和外生变量ａ、ρ、σ２及ｋ之间错综复杂的函数关系，我们运用
Ｍａｔｈｅｍａｔｉｃａ  ５内置的数字估值（ｎｕｍｅｒｉｃａｌ ａｐｐｒｏｘｉｍａｔｉｏｎ）技术，对等式（１５）进
行数字求解，发现当ａｂ时，ｂ ／ ａ ＞ ０，而当ａｂ时，ｂ ／ ａ ＜ ０，因此，

ｎ

ａ
＝
ρσ２ ｂ ＋ ａ ｂ

( )ａ
２ ２ａｂρσ槡 ２

　 　 　 　 　
＞ ０，　 若ａ  ｂ
＜ ０，　 若ｂ  ａ （１６）

　 　 图１至４描绘了数字估值的一些结果。

图１　 多元化程度与大股东控股比例
（ｋ ＝ ０ ． ０６，ρ ＝ １，σ２ ＝ １００）

图２　 多元化程度与大股东控股比例
（ｋ ＝ ０ ． ０６，ρ ＝ １，σ２ ＝ ５０）

图３　 多元化程度与大股东控股比例
（ｋ ＝ ０ ． ０４，ρ ＝ １，σ２ ＝ １００）　 　 　 　 　

图４　 多元化程度与大股东控股比例
　 　 　 　 （ｋ ＝ ０ ． ０６，ρ ＝ ０ ． ８，σ２ ＝ １００）

　 　 可见，多元化程度与大股东控股比例的关系呈现双曲线特征，也即存在着
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两种可能：多元化程度是大股东控股比例的凹性增函数或凸性减函数；这取决
于是否存在ａｂ或ａｂ。当ａｂ时，随着大股东控股比例逐渐提高，多元化
程度逐渐上升；而当ａｂ时，随着大股东控股比例逐渐提高，多元化程度逐渐
下降。同时，增函数或减函数的曲度（即其斜率的变化程度）与模型参数密切相
关———如果经营风险下降（如图２所示，σ２ 从１００降至５０），或努力的成本下降
（如图３所示，ｋ从０ ． ０６降至０ ． ０４），或ＣＥＯ的绝对风险厌恶系数减小（如图４
所示，ρ从１降至０ ． ８），那么增函数的曲度减少，表明多元化上升速度加快，而
减函数部分的曲度增加，表明多元化下降速度放缓。由于中国上市公司具有
“一股独大”特征，也即第一股东持股比例很高，因而更可能存在的情况是ａ
ｂ，也即多元化程度是大股东控股比例的凸性减函数。

命题２　 在“一股独大”的上市公司中，公司预期价值Ｅ（π）与多元化程度
ｎ的关系取决于大股东控股比例ａ。当ａ相对较大且ｎ与ａ呈负相关时，Ｅ（π）
是ｎ的减函数；当ａ相对较小、努力成本ｋ足够小且ｎ与ａ呈正相关时，Ｅ（π）
是ｎ的增函数；当ａ相对较小、努力成本ｋ足够大且ｎ与ａ呈正相关时，Ｅ（π）
是ｎ的减函数。

证明　 根据等式（１），
π ＝ ｘ（ａ，ｋ，ｂ（ａ，ｋ，ρ，σ２））－ ｎ（ａ，ｂ（ａ，ｋ，ρ，σ２），ρ，σ２）＋ ε（ｎ）（１７）

　 　 可见，公司价值、多元化程度和ＣＥＯ付出的努力都是内生变量，取决于大
股东控股比例ａ、努力成本ｋ、ＣＥＯ的绝对风险厌恶系数ρ以及经营风险σ２。由
此可得：

Ｅ（π）
ｎ

＝ Ｅ（π）
ａ

ｎ

ａ
＝ ｂ

ｋ
－ ｎ



( )ａ ｎ

ａ
（１８）

　 　 当ａ相对较大时，ｎ ／ ａ ＜ ０，那么Ｅ（π）／ ｎ ＜ ０，公司价值随多元化程度
上升而减小；当ａ相对较小时，ｎ ／ ａ ＞ ０，只要ｋ足够小（ＣＥＯ努力成本较低），
使ｂ ／ ｋ ＞ ｎ ／ ａ，那么Ｅ（π）／ ｎ ＞ ０，公司价值就随多元化程度上升而增加；
但如果ｋ较大（努力成本较高），使ｂ ／ ｋ ＜ ｎ ／ ａ，就仍有ｎ ／ ａ ＜ ０。

命题２表明，公司价值取决于大股东控股比例。如果大股东控股比例较小
且ＣＥＯ努力成本较低，多元化可以提高公司价值；反之，如果大股东控股比例
过高，多元化就会损害公司价值。由于中国上市公司普遍存在“一股独大”现
象，因而总体上多元化程度应该与公司价值负相关。

上述两个命题的创新之处在于明确了“一股独大”下大股东控股比例、多元
化程度、ＣＥＯ激励和公司价值的函数关系，并能通过实证研究加以检验。
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四、实证方法与数据来源

（一）实证模型
根据理论模型分析结果，建立以下混合截面数据回归模型（ｐｏｏｌ ｄａｔａ ｒｅｇｒｅｓ

ｓｉｏｎ ｍｏｄｅｌ），检验命题１：

ｎｊ，ｔ ＝ β０ ＋ β１ ｂｊ，ｔ ＋ β２（ｂｊ，ｔ）２ ＋ β３ａｊ，ｔ ＋ β４ （ａｊ，ｔ）２ ＋
Ｌ

ｌ ＝ １
ｇｌ ｆ

ｌ
ｊ，ｔ ＋ ε ｊ，ｔ （１９）

　 　 使用混合截面数据回归，是因为上式中ＣＥＯ激励因子是解释变量，但在样
本期中ＣＥＯ人选和数量会随时间发生变化，无法得到有效的面板数据。在
（１９）式中，ｎｊ，ｔ为公司ｊ在第ｔ年的多元化程度指标，分别取ＨＩ和ＥＩ；ｂｊ，ｔ为ＣＥＯ
激励因子指标；ａｊ，ｔ为第一大股东控股比例；ｆ ｌｊ，ｔ为多元化程度的控制变量，包括
公司规模（总资产的对数，ｌｏｇｓｉｚｅ）、年龄（ａｇｅ）、资产负债率（ｃｓ）和第一大股东
的性质（国家、法人或自然人，Ｄ）；误差项ε ｊ，ｔ在不同时间上和不同公司间没有相
关性。当多元化变量使用ＨＩ指数（具体指标计算见下文指标选择部分的介绍）
时，由于多元化程度越高，ＨＩ指数越低，因而命题１就要求参数估计值^β１ ＜ ０、^β２
＞ ０、^β３ ＞ ０、^β４ ＜ ０且统计显著。
再次，设置多元化程度关联变量（ｉｎｔｅｒａｃｔｉｎｇ ｄｕｍｍｙ ｖａｒｉａｂｌｅｓ）并建立以下面

板数据回归模型，检验命题２：

π ｊ，ｔ ＝ ０ ＋ １ｎｊ，ｔ ＋
Ｓ

ｓ ＝ １
η ｓ ｈ

ｓ
ｊ，ｔ ＋ μ ｔ ＋ λ ｊ ＋ ε ｊ，ｔ （２０）

π ｊ，ｔ ＝ ０ ＋ １（ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｊ，ｔ）＋ ２（ｎｊ，ｔ × ＮＤ ｊ，ｔ）＋ ３（ｎｊ，ｔ × ＺＤ ｊ，ｔ）

　 ＋
Ｓ

ｓ ＝ １
η ｓ ｈ

ｓ
ｊ，ｔ ＋ μ ｔ ＋ λ ｊ ＋ ε ｊ，ｔ （２１）

　 　 式（２０）中，π ｊ，ｔ为公司ｊ在第ｔ年的价值指标，分别取ＭＶ ／ ＢＶ和Ｔｏｂｉｎｓ ｑ。
ｈｓｊ，ｔ为公司价值的控制变量，包括公司规模（ｌｏｇｓｉｚｅ）、盈利能力（总资产收益率，
ＲＯＡ）、经营能力（总资产周转率，ＴＡＴ）、资本结构（资产负债率，ＣＳ）。λ ｊ为各公
司在截距上的个体差别，即在时间上固定，但在公司间存在变化；μ ｔ为各公司在
截距上的年度差别，即在公司间固定，但在时间上存在变化；当多元化变量使用
ＨＩ指数时，命题２要求参数估计值^１ ＞ ０且统计显著。

式（２１）中，ＰＤ ｊ，ｔ、ＮＤ ｊ，ｔ和ＺＤ ｊ，ｔ为虚拟变量，若第ｔ年公司ｊ的多元化程度与
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其大股东控股比例均发生变化且两者成正比，即Δｎｊ，ｔ × Δａｊ，ｔ ＞ ０，那么ＰＤ ｊ，ｔ ＝ １，
否则ＰＤ ｊ，ｔ ＝ ０；若两者成反比，即Δｎｊ，ｔ × Δａｊ，ｔ ＜ ０，那么ＮＤ ｊ，ｔ ＝ １，否则ＮＤ ｊ，ｔ ＝ ０；
若多元化程度或大股东控股比例未变，那么ＺＤ ｊ，ｔ ＝ １，否则ＺＤ ｊ，ｔ ＝ ０。由此可见，
ＰＤ ｊ，ｔ、ＮＤ ｊ，ｔ和ＺＤ ｊ，ｔ将总样本根据多元化程度与大股东控股比例的关系划分成三
个子样本。当多元化变量使用ＨＩ指数时，命题２要求参数估计值^２ ＞ ０且统
计显著；在ｋ足够小（努力成本较低）的情况下，^１ ＜ ０且统计显著；在ｋ足够大
（努力成本较高）的情况下，^１ ＞ ０且统计显著。

（二）指标选择

１． 被解释变量与解释变量
（１）多元化的度量指标

①收入Ｈｅｒｆｉｎｄａｈｌ指数（ＨＩ）：ＨＩ ＝
Ｍ

ｉ ＝ １
Ｐ２ｉ ，其中Ｐｉ为行业收入占总收入的

比重。多元化程度越高，Ｈｅｒｆｉｎｄａｈｌ指数就越低；

②收入熵（Ｅｎｔｒｏｐｙ，ＥＩ）：ＥＩ ＝ 
Ｍ

ｉ ＝ １
Ｐｉ ｌｎ（１ ／ Ｐ ｉ）。多元化程度越高，收入熵就

越高。
（２）企业价值的度量指标
①市值—账面值比（ＭＶ ／ ＢＶ）：ＭＶ ＝流通股市值＋非流通股股数× 每股

净资产＋ 负债账面值，ＢＶ ＝资产账面值。
② Ｔｏｂｉｎｓ ｑ：股东权益市值与长期负债市值之和除以资产重置成本，其中

长期负债市值是公司债券的市场价值，资产重置成本应为资产在全新情况下的
市场价值减去已使用年限的累计折旧。鉴于我国企业债券市场规模小、品种少
且流动性差，债务的市场价值难以确定，而且公司财务报表没有提供资产重置
成本的数据，所以我们运用Ｃｈｕｎｇ ａｎｄ Ｐｒｕｉｔｔ（１９９４）的方法估计Ｔｏｂｉｎｓ ｑ如下：

Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＝ ＭＶ ＋ ＢＤ
ＢＶ － ＣＬ

其中，ＢＤ是公司短期负债和长期负债的账面值，ＣＬ是流动负债账面值。
（３）ＣＥＯ激励因子的度量指标
本文使用总经理和董事长薪酬占公司净利润的比例（ＰＳ）来度量ＣＥＯ激励
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的程度。〔３ 〕
鉴于我国上市公司的管理层激励机制尚不完善，ＣＥＯ对公司的贡献难以

在薪酬中完全体现出来（魏刚，２０００），所以本文在统计上述指标时，还将财务报
表中“福利支出”栏目的数据加总进了管理层薪酬收益。〔４ 〕

２． 工具变量
由于多元化与企业价值间可能存在内生性，在检验两者关系时，我们选取

以下两个变量作为多元化变量的工具变量：
（１）成长性变量。Ｓｔｕｌｚ（１９９０）认为对于缺乏投资机会的低成长性公司，多

元化程度必然较低。因此，企业成长性对于多元化经营有明显的作用。但是，
高成长性的公司价值未必高，成长性与公司价值间不存在明显关系。我们用资
本性支出与销售收入之比代表公司成长性。

（２）非债务税盾变量。ＤｅＡｎｇｅｌｏ ａｎｄ Ｍａｓｕｌｉｓ（１９８０）指出，非债务性税盾取
代利息费用发挥了抵减公司税收的作用，非债务性税盾越多，企业债务融资的
税盾效应相对贡献越小，企业愿意通过债务筹集的资金也就越少。资金不足会
影响企业的多元化扩张，因此非债务性税盾会影响公司的多元化程度，但没有
证据表明非债务税盾会影响公司价值。参照Ｔｉｔｍａｎ ａｎｄ Ｗｅｓｓｅｌｓ（１９８８）和洪道
麟等（２００７），本文用公司年度折旧额与总资产之比代表非债务性税盾。

（三）样本与数据来源

参考以往研究者的方法，本文采用２００１年４月中国证监会颁布的《上市公
司行业分类指引》对公司业务进行分类。我们将行业划分到《上市公司行业分

〔３ 〕

〔４ 〕

Ａｇｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）用ＣＥＯ团队的薪酬业绩敏感度指标（ｐａｙｐｅｒｆｏｒｍａｎｃｅ ｓｅｎｓｉｔｉｖｉｔｙ）
来度量ＣＥＯ激励程度，具体而言，其指标计算方法为ＣＥＯ团队持股比例加上持有的股票期权比例之和。
但由于数据条件所限，本文无法使用这一指标。不过应该承认，薪酬占净利润的比例只是现有情况下一
种激励指标替代方案，薪酬中含有一些固定成分，这些成分并不随利润变化，这会使得这一指标度量出来
的激励强度偏高。感谢一位匿名审稿人提醒我们注意这一点。

在分子分母均为正数的情况下，这一比例越高，激励越大。但是如果分母（即净利润）为负，应
该如何认识这一指标呢？我们认为，首先，对于净利润为负的企业，从概率上说，其对经理人的激励应当
比净利润为正的企业普遍做得差。这一假设应当是符合一般情况的。其次，在净利润为负的企业中，给
予经理人的薪酬或者福利较高的企业，较之给予经理人薪酬或福利较低的企业，从概率上说，其激励效应
要差。因为这意味着经理人薪酬福利与利润的倒挂，这种倒挂不会因为薪酬福利高而产生激励效应，只
会产生相反的效应。再次，在本文所使用的２ ９３４个样本中，这一比例为０或负值的样本为３８３个，约占
１３． １％，这一比例并不太高。综上所述，我们认为在没有更好的解决方案的情况下，对净利润为０或为负
的情况保持原状不加以处理，或许仍是相对更为稳妥的选择。但是，本文在推导命题１的理论模型式
（１０）和（１１）中，要求激励因子必须大于０，因而本文在实际回归时删除了上述净利润小于等于零的样本。
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类指引》行业代码的第二位，将公司各项主要业务分成９１类。并根据上市公司
分部报告中各行业销售收入和总业务收入数据，计算多元化指标。我们选取的
样本期为２０００—２００６年，选取的样本公司为１９９９年年底前在深圳和上海证券
交易所上市的１ ０２６家公司，并对样本进行以下筛选：（１）剔除金融类公司；（２）
剔除数据有问题和数据不全的公司。最终得到的是平衡面板数据集，筛选后得
到的样本公司数共７８９家。

数据来源如下：２０００—２００２年上市公司年度报告中的分部报告数据从巨潮
资讯网（ｃｎｉｎｆｏ． ｃｏｍ． ｃｎ）下载而得。其他数据来源于深圳国泰安公司和香港理
工大学联合开发的《ＣＳＭＡＲ中国上市公司财务指标分析数据库》和《ＣＳＭＡＲ中
国上市公司财务报告数据库》。我们一共整理得到２０００—２００６年间的总经理
及董事长薪酬数据２ ９３４个，但由于数据库中只有２００３年后的第一大股东持股
数据，故我们对（１９）式进行回归分析时，只使用了２００３—２００６年间的总经理及
董事长薪酬数据，加上理论模型推论要求删除薪酬小于或等于０的样本，所以
我们只剩下１ ９５１个样本。对（２０）式进行回归时，由于不存在上述问题，故我们
使用的样本数共４ ７３２个（７８９ × ６年＝ ４ ７３２，由于部分工具变量使用滞后一期
变量，故样本数减少一年）。

五、实证研究结果

（一）描述性统计结果

１． 经理人薪酬与多元化的关系
首先，根据经理人薪酬水平高低，将样本分为六组，观察薪酬变量与多元化

程度等变量间的关系。我们求出了每组变量的均值，结果见表１。可见，随着经
理人薪酬上升，多元化程度提高，大股东持股比例下降，而公司价值变化趋势不
明显。因而，经理人薪酬激励与多元化程度间存在较明显的正相关关系，与大
股东持股比例间存在较明显的负相关关系。这一方面证实了理论模型中对于
经理人薪酬激励会引起多元化程度提高的推论，另一方面也说明大股东持股比
例的增加，很可能会引起公司多元化程度的下降。
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表１　 按经理人薪酬分组得到的变量均值

经理人薪酬 多元化程度
（ＨＩ指数）

第一大股东
持股比例（％） Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ

第一组 ０． ０００６５ ０． ８５０ ４８． １５ １． ３５５ ０． ９３８

第二组 ０． ００１９ ０． ８０７ ４０． ８１ １． ４７８ ０． ７８４

第三组 ０． ００３８ ０． ８０４ ３８． １９ １． ３７１ ０． ７７５

第四组 ０． ００６７ ０． ７５７ ３７． ５９ １． ３４６ ０． ７７２

第五组 ０． ０１２６ ０． ７７１ ３４． ３６ １． ５１３ ０． ７８１

第六组 ０． ０５２６ ０． ７３０ ３３． ９４ １． ７６１ ０． ７８０

注：每组４８９个样本，样本总数共２ ９３４个。

２． 大股东持股比例与多元化程度的关系
其次，我们观察大股东持股比例与多元化程度的关系。按第一大股东持股

比例将样本分为六组，并求出各组相关变量均值，结果见表２。可见随着大股东
持股比例提高，经理人薪酬水平上升，说明多元化程度很可能是大股东持股比
例的凸性减函数。

表２　 按第一大股东持股比例分组得到的变量均值
第一大股东
持股比例（％） 经理人薪酬 多元化程度 Ｔｏｂｉｎｓ ｑ

第一组 １８． ０８６ ０． ０００６５ ０． ７２５ １． ２３６
第二组 ２５． ９７８ ０． ００１９ ０． ７４９ １． ５９０
第三组 ３２． ２９１ ０． ００３８ ０． ８１４ １． ５５５
第四组 ４１． １５３ ０． ００６７ ０． ８１０ １． ５５６
第五组 ５１． ２２７ ０． ０１２６ ０． ８１２ １． ４１２
第六组 ６４． ２１７ ０． ０５２６ ０． ８１０ １． ４７５

注：前五组每组３２５样本，最后一组３２６个样本，样本总数共１ ９５１个。

３． 多元化与公司价值的关系
再次，根据多元化程度高低，将样本分为五组，观察多元化程度与公司价值

的关系。各组变量均值见表３。可见，随着多元化程度下降，经理人的薪酬有明
显下降趋势，公司价值Ｔｏｂｉｎｓ ｑ和ＭＶ ／ ＢＶ变量均有一定上升趋势，其中ＭＶ ／
ＢＶ变量的上升趋势尤其明显。这既说明多元化与公司价值呈现负相关关系，
又再次说明多元化程度与经理人薪酬激励存在正相关关系。
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表３　 按多元化程度分组得到的相关变量均值
多元化程度
（ＨＩ指数） 经理人薪酬 Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ

第一组 ０． ３４８ ０． ０２０ １． ４６０ ０． ７８６

第二组 ０． ５２６ ０． ０１７ １． ４４６ ０． ７８６

第三组 ０． ７０４ ０． ０１４ １． ３０９ ０． ７９８

第四组 ０． ９１３ ０． ００８４ ２． ７８７ ０． ８３５

第五组 １ ０． ０１０５ ２． ７９０ ０． ８２５

注：第五组专业化公司样本（ＨＩ ＝ １）共２ ３９４个，前三组每组样本７８２个，第四组样本７８３
个，总计５ ５２３个样本。

为进一步考察多元化程度与公司价值变量间的关系，我们将样本分年度后
再按多元化程度高低分成五组，得到各组公司价值变量均值，结果见表４。从中
可见，随着多元化程度的下降，以ＭＶ ／ ＢＶ度量的企业价值有明显的上升趋势；
以Ｔｏｂｉｎｓ ｑ度量的企业价值２００５年和２００６年有明显上升趋势，但在２００１年有
下降趋势，在２０００年、２００３年和２００４年变化趋势不明显。我们认为，这是由于
Ｔｏｂｉｎｓ ｑ值容易受到股市波动因素的影响，所以ＭＶ ／ ＢＶ变量与多元化程度间
的关系可能会更稳定一些。因而综合来看，公司价值与多元化程度间应该存在
着较为明显的负相关关系。

表４　 按各年多元化程度分组得到的公司价值变量均值
２０００ ２００１ ２００２ ２００３

Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ

第一组 １． ３２３ ０． ７７３ １． ４１７ ０． ７８４ １． ４６９ ０． ７８４ １． ５０９ ０． ７８６

第二组 １． ２７８ ０． ７７３ １． ３０９ ０． ７７４ １． ３９８ ０． ７８１ １． ５７５ ０． ７９８

第三组 １． ３６２ ０． ７９９ １． ３７６ ０． ７９１ １． ４９６ ０． ７９１ １． ５３５ ０． ８０４

第四组 １． ２４１ ０． ７９６ １． ３０７ ０． ７９１ １． ３９３ ０． ７９７ １． ３２５ ０． ８０１

第五组 １． ３１６ ０． ８０９ １． ３２８ ０． ８００ １． ３５４ ０． ８０３ １． ４７４ ０． ８０６

２００４ ２００５ ２００６ —
Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ Ｔｏｂｉｎｓ ｑ ＭＶ ／ ＢＶ —

第一组 １． ５５６ ０． ８０８ １． ５９４ ０． ８１５ １． ２６９ ０． ７６３ —
第二组 ２． ０４４ ０． ８０３ １． ５６５ ０． ８００ １． １７２ ０． ７７６ —
第三组 １． ４２９ ０． ８０６ １． ６３５ ０． ８２２ １． ６１７ ０． ８１７ —
第四组 １． ５８２ ０． ８１８ １． ８２２ ０． ８２７ ２． ２２１ ０． ８０５ —
第五组 １． ６７２ ０． ８２４ ２． １４５ ０． ８６５ ６． １５５ ０． ８４７ —
注：前四组每组１５８个样本，第五组１５７个样本。
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　 　 ４． 变量间的简单相关系数与多重共线性检验
为控制回归中变量间可能出现的多重共线性问题，本文还检验了（１９）式中

解释变量与控制变量间的ｐｅａｒｓｏｎ相关系数，结果见表５。从中可见系数绝对值
均小于０． ２０，因而模型多重共线性问题并不严重，回归模型设计是合理的。

表５　 变量ｐｅａｒｓｏｎ相关系数

经理人年龄经理人薪酬
激励变量

第一大股东
持股比例 规模 资本结构

经理人年龄 １　　

经理人薪酬激励变量 － ０． ０２５ １　　

第一大股东持股比例 ０． ０４６ － ０． １０１ １　 　

规模 ０． １７４ － ０． ０９１ ０． １５６ １　 　

资本结构 － ０． ０３５ ０． ０１９ － ０． １４３ ０． １３４ １　 　

（二）回归结果

１． 薪酬激励、大股东持股比例与多元化经营的决定
首先，检验（１９）式。由于截面回归珔Ｒ２ 值通常都很小（Ｇｕｊａｒａｔｉ，２００３），我们

主要关注变量系数符号及其显著性，回归结果见表６。可见变量ｂｊ，ｔ的系数显著
为负，表明薪酬激励与多元化程度正相关：经理人薪酬激励强度越大，多元化程
度越强。加入其他控制变量后，这一结果仍然成立。当ｂｊ，ｔ和（ｂｊ，ｔ）２ 同时进入方
程时，ｂｊ，ｔ的系数显著为负，（ｂｊ，ｔ）２ 的系数显著为正且绝对值远小于ｂｊ，ｔ的系数。
由于ｂ１，所以这就表明了，多元化程度ｎ是ＣＥＯ激励因子ｂ的凹性增函数。
当控制变量进入方程后，（ｂｊ，ｔ）２ 的系数显著性会减弱，但符号仍然为正。显著
性减弱的原因是大股东控股比例与薪酬激励间存在一定关系，因而当大股东控
股比例变量进入方程后，会影响薪酬激励变量的作用。因此多元化程度与ＣＥＯ
激励因子ｂ关系的实证结果与理论模型的推论基本是一致的。

ａｊ，ｔ的系数显著为正，表明大股东控股比例与多元化程度负相关。（ａｊ，ｔ）２ 的
系数显著为负，说明多元化程度是大股东控股比例的凸函数。由于ａｊ，ｔ与（ａｊ，ｔ）２
的系数绝对值较为接近，考虑到ａｊ，ｔ的平均值珔ａｊ，ｔ１，故多元化程度是大股东控
股比例的凸性减函数。这样表６的实证结果就证实了命题１的理论推论。
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表６　 多元化程度与ＣＥＯ薪酬激励的关系
变量 １ ２ ３ ４ ５

常数项 ０． ７９３

（１１０． １２７）
０． ７９８

（１０２． ３８４）
０． ５５３

（１３． ０８５）
０． ５５９

（１３． １１６）
０． ３２６

（１． ８５２）
ｂｊ，ｔ － ０． ５１０

（－ ３． １３９）
－ ０． ９６８

（－ ３． ０６３）
－ ０． ４３３

（－ ２． ６７１）
－ ０． ７６４

（－ ２． ４１２）
－ ０． ６５６

（－ ２． ０１９）
（ｂｊ，ｔ）２ ０． ４７３

（１． ６８９）
０． ３４０
（１． ２１７）

０． ２５３
（０． ８８５）

ａｊ，ｔ １． １３７

（５． ２１６）
１． １２７

（５． １７２）
１． １１４

（５． ０８４）
（ａｊ，ｔ）２ － １． １５０

（－ ４． ５０９）
－ １． １４６

（－ ４． ４９４）
－ １． １５２

（－ ４． ５００）
ｌｎｓｉｚｅ ｊ，ｔ ０． ００９

（１． １２５）
ｃｓ ｊ，ｔ ０． ００５

（０． １５０）
ａｇｅ ｊ，ｔ ０． ００１

（０． １２４）
Ｄｊ，ｔ ０． ０１９

（１． ３２３）
珔Ｒ２ ０． ０２１ ０． ０２２ ０． ０２２ ０． ０２２ ０． ０２３

注：考虑滞后一期变量的样本数为１ ９５１个。括号内为双尾ｔ检验统计量。、、
分别表示统计检验在１％、５％和１０％水平上显著。Ｆ统计量在１％水平上显著。Ｗｈｉｔｅ异
方差检验表明回归不存在异方差问题。

２ ． 多元化程度对公司价值的影响
接着检验（２０）式。由于此时方程中不需要考虑薪酬激励变量，我们有七年

共５ ５２３个样本的面板数据。苏冬蔚（２００５）发现，价值较高的企业会更多地选
择多元化经营，因而多元化与企业价值间可能会存在内生性，多元化程度与其
他变量间也可能存在内生关系。因而此时最小二乘法与两阶段最小二乘法
（ＴＳＬＳ）都是有偏的。再考虑到样本截面数较多而时间序列较少，我们使用系统
广义矩估计方法（ＳＹＳ ＧＭＭ）对（２０）式进行估计。这一方法由Ａｒｅｌｌａｎｏ ａｎｄ
Ｂｏｎｄ（１９９１）、Ａｒｅｌｌａｎｏ ａｎｄ Ｂｏｖｅｒ（１９９５）以及Ｂｌｕｎｄｅｌｌ ａｎｄ Ｂｏｎｄ（１９９８）建立，可以
合理解决回归中残差项异方差与自相关问题。
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　 　 我们用最小二乘法对（２０）式进行回归，并与工具变量法下的回归结果进行
Ｈａｕｓｍａｎ检验，结果拒绝了变量无内生性的原假设，这进一步证明了模型中存
在变量内生性。我们在回归中为多元化变量选择的工具变量为：滞后一期的成
长性变量和非债务税盾变量。如前文所述，这两个变量会影响多元化选择，但
对企业价值的直接影响不大。〔５ 〕 对其他控制变量选择的工具变量为滞后一期
的该变量。回归结果见表７和表８。

表７　 多元化程度与公司价值关系（以Ｔｏｂｉｎｓ ｑ为因变量）
变量 回归１ 回归２ 回归３ 回归４ 回归５

常数项 － ３． ９６４

（－ ２． ００）
－ ７． ８５３

（－ ２． ４３）
４． ４３５
（１． ５１）

－ ３． ８８２

（－ ２． ０２）
－ １７． ２７２
（－ １． ４７）

ｎｊ，ｔ ７． ０７３

（２． ８６）
１０． ０９３

（２． ９１）
７． ５５８

（２． ９８）
７． ０２１

（２． ７７）
２２． ０８０

（２． ５６）
ｒｏａ ｊ，ｔ － ４． ６１９

（－ ０． ９１）
１． ４３８
（０． １７）

ｃｓ ｊ，ｔ ２． ７７３

（２． ２５）
－ １． ２７７
（－ ０． ４２）

ｌｎｓｉｚｅ ｊ，ｔ － ０． ４１３

（２． ８０）
０． ５５６
（０． ９７）

ＴＡＴ ｉ，ｔ － ０． ０６７
（－ ０． ２０）

－ ０． ６０４
（－ １． ０３）

Ｄｊ，ｔ － １８． ９３０

（－ １． ７７）
ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ一阶自
相关检验（Ｐ值）

０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０４５

ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ二阶自
相关检验（Ｐ值）

０． ８４２ ０． ４８３ ０． ８５３ ０． ８４５ ０． ０５４

Ｓａｒｇａｎ过度识别检验
（Ｐ值）

０． ５６３ ０． ９３９ ０． ６５８ ０． ５４８ ０． ７６７

注：考虑滞后一期变量的样本数为４ ７３２个。括号内为双尾ｔ检验统计量。、、
分别表示统计检验在１％、５％和１０％水平上显著。

表７是使用Ｔｏｂｉｎｓ ｑ作为因变量的回归结果，可见无论控制变量是否进入
方程，变量ｎｊ，ｔ的系数均显著为正，表明多元化程度提高会使得企业价值下降。
表７中Ｓａｒｇａｎ过度识别检验结果说明工具变量的选取是可靠的，ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ
一、二阶自相关检验结果说明模型设置是基本合理的。虽然在回归５中，当控

〔５ 〕 我们也尝试用滞后一期的多元化变量作为工具变量进入回归方程，但当这一工具变量加入工
具变量集时，回归无法通过Ｓａｒｇａｎ过度识别检验，说明这一工具变量选择不合理。
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制变量全部进入方程后，残差项出现了一定程度的二阶自相关，但多元化程度
与企业价值的负相关关系仍然是稳健的。

为保证研究结论的稳健性，我们进一步使用ＭＶ ／ ＢＶ为因变量进行回归。
回归结果见表８。表中Ｓａｒｇａｎ过度识别检验结果同样说明工具变量的选取是可
靠的。但与表７不同的是，当仅以多元化程度为解释变量，或控制变量分别进
入方程时，ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ自相关检验说明残差项存在二阶自相关，但当控制变
量全部进入方程后，残差项自相关消失了。但无论在哪种情况下，多元化变量
均与公司价值显著负相关。因此表８的回归结果进一步证实了多元化会使得
公司价值减少。

表８　 多元化程度与公司价值关系（以ＭＶ ／ ＢＶ为因变量）
变量 回归１ 回归２ 回归３ 回归４ 回归５

常数项 ０． ７１６

（３４． ６８）
０． ９３１

（３０． ２８）
０． ９３１

（３０． ２８）
０． ７１４

（３５． ５８）
０． ７２３

（１３． ６９）
ｎｊ，ｔ ０． １０８

（４． １８）
０． １６８

（７． ３１）
０． １２０

（４． ５２）
０． １０４

（３． ９２）
０． １８７

（４． ８１）
ｒｏａ ｊ，ｔ ０． １７２

（５． １０）
０． ０４９
（１． ２９）

ｃｓ ｊ，ｔ ０． ３５２

（４３． １３）
０． ３９３

（２８． ５３）
ｌｎｓｉｚｅ ｊ，ｔ － ０． ０１１

（－ ６． ８４）
－ ０． ０１５

（－ ５． ７４）
ＴＡＴ ｉ，ｔ ０． ００９

（２． ６２）
－ ０． ０１３

（－ ５． ０６）
Ｄｊ，ｔ ０． ０８１

（１． ６８）
ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ一阶自
相关检验（Ｐ值）

０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００ ０． ０００

ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ二阶自
相关检验（Ｐ值）

０． ０００ ０． ０５８ ０． ０００ ０． ０００ ０． ３７９

Ｓａｒｇａｎ过度识别检验
（Ｐ值）

０． ５５３ ０． ６６６ ０． ７９２ ０． ７３６ ０． １２８

注：样本数为４ ７３２个。括号内为双尾ｔ检验统计量。、、分别表示统计检验
在１％、５％和１０％水平上显著。

然后我们检验（２１）式。结果见表９。我们在回归中为多元化变量（包括
ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｉ，ｔ、ｎｊ，ｔ × ＮＤ ｉ，ｔ与ｎｊ，ｔ × ＺＤ ｉ，ｔ）选择的工具变量为：成长性变量和非债务税
盾变量分别与ＰＤ ｉ，ｔ、ＮＤ ｉ，ｔ和ＺＤ ｉ，ｔ的乘积（共６个）；其他控制变量的工具变量为
其自身。由于ＣＳＭＡＲ数据库中仅有２００３年以后的大股东持股比例数据，在计
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算ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｉ，ｔ、ｎｊ，ｔ × ＮＤ ｉ，ｔ与ｎｊ，ｔ × ＺＤ ｉ，ｔ指标时因为要用到一阶滞后数据，故样本
区间仅为２００４—２００６年共３年，为最大限度保证样本数据，此处没有选择滞后
变量作为工具变量。从表９中的Ｓａｒｇａｎ检验可看出，这样做并不影响工具变量
的有效性。此外，ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ一阶自相关检验结果说明，当以Ｔｏｂｉｎｓ ｑ为因
变量时，模型基本不存在一阶自相关；但以ＭＶ ／ ＢＶ为因变量时，模型存在强的
一阶自相关。因而我们对模型的设置是基本合理的。

由表９回归系数情况可见，无论控制变量是否进入方程，变量ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｉ，ｔ、ｎｊ，ｔ
× ＮＤ ｉ，ｔ与ｎｊ，ｔ × ＺＤ ｉ，ｔ的系数均显著为正，表明多元化程度提高会使得企业价值下
降。这一回归结果与命题２的结论基本吻合。需要说明的是，ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｉ，ｔ的系数为
正，说明ｋ足够小且ｂ足够大（从而使得ａｂ）的情况很可能在样本中不存在。

表９　 大股东持股比例、多元化程度与公司价值关系

变量 以Ｔｏｂｉｎｓ ｑ为因变量 以ＭＶ ／ ＢＶ为因变量
回归１ 回归２ 回归１ 回归２

常数项 － ９． ６５５

（－ ２． ４４）
４． ０７６
（０． ７２）

０． ５７２

（１４． ６８）
０． ５９８

（３１． ４０）
ｎｊ，ｔ × ＰＤ ｉ，ｔ １３． ２８６

（２． ６５）
１２． ４４８

（２． ４４）
０． ２３９

（４． ８４）
０． １２８

（７． ４３）
ｎｊ，ｔ × ＮＤ ｉ，ｔ １６． ３１１

（２． ７３）
１５． ２４７

（２． ４９）
０． ３１２

（５． ２９）
０． １６４

（７． ９３）
ｎｊ，ｔ × ＺＤ ｉ，ｔ １４． ５４２

（３． ００）
１３． ６０４

（２． ７４）
０． ３１２

（６． ５３）
０． １８１

（１０． ７８）
ｒｏａ ｊ，ｔ ０． ６３４

（０． ５５）
０． ０２３

（５． ９０）
ｃｓ ｊ，ｔ ０． ８３４

（１． ２７）
０． ４３１

（１９４． ７２）
ｌｎｓｉｚｅ ｊ，ｔ － ０． ６３２

（－ ２． ５０）
－ ０． ００８

（－ ９． ７８）
ＴＡＴ ｉ，ｔ － ０． ４９８

（－ １． ０３）
－ ０． ００８

（－ ４． ６４）
Ｄｊ，ｔ ０． ８６４

（１． ６３）
０． ００４

（２． ４１）
ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ一阶自
相关检验（Ｐ值）

０． ２４９ ０． ４２８ ０． ０００ ０． ０００

Ｓａｒｇａｎ过度识别检验
（Ｐ值）

０． ８９４ ０． ８９３ ０． ８７４ ０． ６０５

注：样本数为２ ３６７个。括号内为双尾ｔ检验统计量。、、分别表示统计检验
在１％、５％和１０％水平上显著。由于只有三年样本，故只给出ＡｒｒｅｌａｎｏＢｏｎｄ一阶自相关检
验结果。
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最后，我们用熵指数（ＥＩ）代替赫芬达尔指数（ＨＩ）重复了上面的研究过程，
结论完全相同。限于篇幅，此处略去相关的实证结果。

六、结　 　 论

表面上看，多元化会直接破坏公司价值。但由于多元化会减少企业的经营
风险，经理人也能通过多元化获得激励，从而多元化有可能使经理人更为努力
地工作并因而带来公司价值的提升。因而，多元化是否能带来公司价值的提升
实际上取决于上述两种效应相互抵减后的结果。在大股东“一股独大”的情况
下，企业多元化经营的成因及对公司价值的影响更为错综复杂。通过改进Ａｇ
ｇａｗａｌ ａｎｄ Ｓａｍｗｉｃｋ（２００３）的合约理论模型，我们建立了转型经济“一股独大”环
境下经理人与大股东间的博弈模型并进行了数据检验，从深层次上分析多元
化、经理人激励与公司价值间的关系。研究结果表明：（１）企业多元化的原因
在于经理人能够从中获得私有收益。在“一股独大”条件下，多元化程度是经理
人私人收益激励的凹性增函数，是大股东持股比例的凸性减函数。（２）在大股
东持股比例较高的情况下，经理人通过多元化获得私有收益会带来公司价值的
损失，从而使公司预期价值与多元化程度呈负相关关系。

我们在第三部分中已指出，大股东持股比例越高，它指定的经理人与其的
关系也越密切，因而给予经理人的稳定薪酬和奖励薪酬都会更高。奖励薪酬的
增加一方面会降低经理人多元化的动机（因为多元化会直接损害公司利润），但
另一方面又会激励经理人进行多元化尝试（因为可以降低经理人的风险）。在
大股东持股比例很高的情况下，经理人在可能获得很高奖励收益的同时，其承
担的风险增长速度更快。这就使得经理人必然更热衷于追求多元化降低风险
的作用，而对其降低公司利润的负面作用有所忽视，同时也会使得经理人努力
程度不足。所以，大股东持股比例高，未必能有效监督经理人行为对投资者的
损害，因为大股东与经理人毕竟存在着明显的信息不对称与不同的利益取向。
近期有研究（邓可斌和丁重，２０１０）发现，中国企业的多元化经营很可能是经理
人对投资者利益侵害的一种方式，本文的研究从理论与实证上支持了这一论
断。而且，本文发现，这种投资者利益侵害不仅仅是对中小股东的侵害，还包括
了对大股东的利益侵害。

本文还提供了一个有趣的、有待实证检验的理论研究推论：如果大股东持
股比例保持在适当水平之下，且经理人素质较高，能够较为轻松地完成工作任
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务时，多元化会带来公司价值的提升。在中国乃至西方的现实环境中，能满足
上述条件的公司并不多见，因而我们很难看到多元化程度增加与企业价值提升
并存的现象。由于现有样本条件的限制，对于上述理论研究推论，本文尚无法
通过样本进行实证检验。随着样本的逐渐丰富和研究手段的改进，我们今后会
进一步完善相关的实证研究工作。
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企业信誉与企业债权融资工具选择
陈　 文　 杨云红

摘　 要　 本文在Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）模型中引入抵押品，研究企业信誉对企业债权融资工
具选择的影响。主要结论有：（１）大型企业债权融资的可获得性不受其信誉水平影响；
（２）中小型企业只有达到抵押贷款市场的信誉门槛，才能获取债权融资；（３）银行甄别成本
足够低时，中小型企业只会选择抵押贷款、信用贷款与信用债券三种债权融资工具。本文的
模型能够解释Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）无法解释的实证结论，并为国内中小型企业债权融资难问题
的解决方向提供政策建议。

关键词　 企业信誉，抵押品，企业债券，银行贷款

一、前　 　 言

企业债权融资工具选择问题涉及企业能不能获取债权融资，以及考虑融资
成本最小化时企业选择何种债权融资工具两个方面。企业能不能向贷款人提
供充足的抵押品对企业能否获取债权融资有重要影响。〔１ 〕 由于中小型企业受
制于自身净资产规模，无法提供充足的抵押品，信誉水平决定了中小型企业能
否获取债权融资。对于能够进入债权融资市场的企业，由于信誉水平不同，企
业面对的融资成本最低的债权融资工具可能不同。就企业信誉影响企业债权
融资工具选择的问题，学术界已有研究，但探讨引入抵押品之后企业信誉对企



〔１ 〕

陈文，北京大学光华管理学院２０１０级博士生；杨云红，北京大学光华管理学院教授。通信作者及
地址：杨云红，北京大学光华管理学院，１００８７１；电话：０１０ － ６２７５９１８２；Ｅｍａｉｌ：ｙｈｙａｎｇ＠ ｇｓｍ． ｐｋｕ． ｅｄｕ． ｃｎ。
本文得到国家自然科学基金项目（基金号：７０８７３００３）资助。

例如Ｂｅｓｔｏｒ（１９８５）得出：低风险企业可以通过向银行提供充足的抵押品与高风险企业分离，获
取银行贷款。
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业债权融资工具选择影响的模型还比较少见，本文试图在这一领域做进一步
探讨。

Ｄｉａｍｏｎｄ（１９８９）较早将企业信誉引入债权融资市场，定义企业信誉为贷款
人通过长期观察企业还款行为而获取的关于企业类型的信息。Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）
将有甄别的贷款视为银行贷款，将无甄别的贷款视为企业债券。〔２ 〕 银行根据
公共信息和借助甄别获取的私人信息设置贷款合同，发放贷款，而公众仅根据
公共信息决定是否购买企业债券。在Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）的模型中，低信誉和高信
誉的企业发行企业债券的融资成本较低，中等信誉的企业获取银行贷款的融资
成本较低，因此申请银行贷款的仅为中等信誉水平的企业。

尽管Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）将信誉概念应用于债权融资市场，做出了开创性理论
贡献，但Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）的模型还存在值得改进之处：（１）仅考虑了企业从融资
成本最小化角度选择何种债权融资工具的问题，没有考虑企业能不能选择特定
债权融资工具的问题；（２）没有引入抵押品，讨论的企业债权融资工具仅局限
于信用债券与信用贷款等完全以企业信誉为担保的债权融资工具。

本文对Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）模型进行了如下拓展：（１）考虑了企业选择特定债
权融资工具所需达到的信誉水平。在我们的模型中，信誉过低的企业无法获取
债权融资，只有达到一定信誉水平的企业才能选择特定债权融资工具，信誉水
平越高的企业能够选择的债权融资工具种类越多。（２）引入抵押品，进一步细
分企业债权融资工具为四类：信用债券、抵押债券、信用贷款、抵押贷款。抵押
品在一定程度上能够抵消企业信誉不足对企业融资造成的不利影响，使得低信
誉的企业也能够参与到债权融资市场，债权融资市场的参与主体扩大了。

企业选择特定债权融资工具必须具备一定的条件，这一认识在Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ
Ｓｕａｒｅｚ（２０００）与Ｂｏｏｔ ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００）的模型中同样得到重视。本文的研究角
度有别于Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ Ｓｕａｒｅｚ（２０００），Ｂｏｏｔ ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００）。Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ Ｓｕａｒｅｚ
（２０００）研究的是企业投资总额中权益资本比重对企业债券融资工具选择的影

〔２ 〕 银行对企业类型的甄别行为得到了许多学者的重视（Ｃａｍｐｂｅｌｌ ａｎｄ Ｋｒａｃａｗ，１９８０；Ｄｉａｍｏｎｄ，
１９８４；Ｆａｍａ，１９８５；Ｄａｔｔａ ｅｔ ａｌ．，１９９９）。这些研究认为银行在制定含有甄别行为的贷款合约上具有比较
优势，能以较低的成本甄别从事高风险投资的企业。例如，Ｄｉａｍｏｎｄ（１９８４）认为银行在企业类型的信息
生产方面具有规模经济，因此对贷款的甄别具有比较优势，而分散化的企业债券所有权带来的严重“搭
便车”现象削弱了债券持有者参与企业内部信息生产的激励。Ｆａｍａ（１９８５）认为银行除了获取关于企业
的公共信息外还能获取一定的内部信息，银行的这种信息优势使银行与企业债券持有人相比，对企业的
甄别成本更为有效。其他将企业债权融资工具划分为银行贷款与企业债券（或商业票据）两种类型的理
论模型参见Ｋａｓｈｙａｐ ｅｔ ａｌ． （１９９３），Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ Ｓｕａｒｅｚ（２０００），Ｂｏｏｔ ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００）与Ｇｅｒｂｅｒ（２００８）
等。
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响，指出只有权益资本达到一定比重的企业才能进入特定债权融资市场。Ｂｏｏｔ
ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００）研究的是企业投资项目的质量对企业债券融资工具选择的
影响，指出只有投资项目足够好的企业才能进入特定债权融资市场。本文则从
企业信誉角度探讨企业债权融资工具选择。关于Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１），Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ
Ｓｕａｒｅｚ（２０００），Ｂｏｏｔ ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００）与本文的比较参见表１。

表１　 Ｄ（１９９１）、ＲＳ（２０００）、ＢＴ（２０００）与ＣＹ（２０１０）的对比
Ｄ（１９９１） ＲＳ（２０００） ＢＴ（２０００） ＣＹ（２０１０）

研究角度 企业信誉 权益资本比重 项目质量 企业信誉
抵押品 未考虑 未考虑 未考虑 考虑
门槛问题 未考虑 考虑 考虑 考虑
ＭＨ ／ ＡＳ ＭＨ和ＡＳ ＭＨ 未考虑 ＡＳ

注：Ｄ（１９９１）指Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１），ＲＳ（２０００）指Ｒｅｐｕｌｌｏ ａｎｄ Ｓｕａｒｅｚ（２０００），ＢＴ（２０００）指
Ｂｏｏｔ ａｎｄ Ｔｈａｋｏｒ（２０００），ＣＹ（２０１０）为本文。ＭＨ指道德风险，ＡＳ指逆向选择。

本文的模型可以得出的主要结论有：（１）大型企业能够提供充足抵押品，
无论企业信誉如何，均可获取债权融资；（２）中小型企业无法提供充足抵押品，
只有达到抵押贷款市场的信誉门槛，才能获取债权融资；（３）银行甄别成本足
够低时，中小型企业只会选择抵押贷款、信用贷款与信用债券三种债权融资工
具，发展中小型企业抵押债券市场意义不大。

基于本文的模型，我们可以解释Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）无法解释的一些实证结
论。例如货币政策紧缩对大型企业与中小型企业银行贷款量影响的非对称性
（Ｇｅｒｔｌｅｒ ａｎｄ Ｇｉｌｃｈｒｉｓｔ，１９９３；Ｍａｔｅｕｔ ｅｔ ａｌ．，２００６）；货币政策紧缩对银行贷款总量
影响的不确定性（Ｇｅｒｔｌｅｒ ａｎｄ Ｇｉｌｃｈｒｉｓｔ，１９９３）。

作为本文模型的一个应用，我们解释了中国普遍存在的中小型企业债权融
资难问题。就此问题，现有文献主要考虑中小型企业获取债权融资难的问题
（王霄和张捷，２００３；林毅夫和孙希芳，２００５）。我们则同时考虑了中小型企业获
取债权融资难与债权融资成本高两个问题，并为中国债权融资市场的建设提供
了政策建议。

本文其余部分的结构安排如下：第二部分建立模型，分析企业选择的最优
债权融资工具选择；第三部分解释现有实证研究，并联系中小型企业贷款难问
题，阐述模型的现实含义；最后一部分是结论。命题的证明与相关图表参见附
录部分。
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二、基本模型

债权融资市场中，存在风险中性的融资企业与贷款人。每期期初融资企业
都面临两类投资项目：无风险投资项目与高风险投资项目。两类项目的投资规
模在技术上不可分，且投资规模相等，我们将投资规模标准化为１。

根据企业选择的项目类型，我们将企业划分为两类：
Ｇ类企业：选择无风险投资项目，投资收益为ＺＧ。
Ｂ类企业：选择高风险投资项目，投资成功的收益为ＺＢ，投资失败的收益为

０，投资成功的概率为τ∈（０，１）。
企业投资的资金均来自借款。贷款人通过贷款合同设置已规避了企业的

资产转移风险〔３ 〕，只要投资成功，企业必然偿还贷款本息。我们对两类企业的
投资收益做如下技术性规定：ＺＢ ＞ ＺＧ ＞ ｒ ＞ τＺＢ，其中ｒ为贷款人单位资金的机
会成本。由于Ｂ类企业的期望收益低于贷款人的资金机会成本，贷款人不愿意
贷款给Ｂ类企业。

在信息不对称环境中，企业选择的项目类型为企业的私人信息，贷款人无
法以零成本观察到。某企业为Ｇ类企业的概率为该企业的信誉ρ，由评级机构
（如穆迪、标准普尔等）免费发布，所有贷款人均可获取，企业的信誉为债权融资
市场的公共信息。

假设融资市场有两类贷款人：银行与债券持有人。银行可以通过付出一定
的甄别成本Ｑ获取私人信息。银行执行甄别行为可以产生信号ξ ＝ Ｂ或ξ ＝ Ｇ。
当企业为Ｂ类企业时，甄别行为将以Ｐ的概率产生信号ξ ＝ Ｂ，以１ － Ｐ的概率产
生信号ξ ＝ Ｇ；当企业为Ｇ类企业时，贷款人的甄别行为将产生信号ξ ＝ Ｇ。银行同
时拥有企业信誉的公共信息和私人信息，而企业债券持有人仅拥有公共信息。

在Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）的模型中，债权融资市场仅有信用贷款与信用债券两种
债权融资工具，本模型通过引入抵押品，将可供企业选择的债权融资工具拓展
为信用贷款、信用债券、抵押贷款与抵押债券四种。参考Ｂｅｓｔｅｒ（１９８５），企业提
供价值为Ｃ〔４ 〕的抵押品，需要承担的抵押成本为ｋＣ（ｋ ＞ ０）。我们定义企业债

〔３ 〕
〔４ 〕

参见Ｌｅｖｙ ａｎｄ Ｈｅｎｎｅｓｓｙ（２００７）。
Ｃ的上限为企业的净资产规模Ｗ，假设Ｗ ＜ ｒ，即企业无法提供充分担保（充分担保时企业提供

给贷款人的抵押品价值等于贷款人资金的机会成本ｒ，贷款人没有本息损失的风险）。
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权融资成本为企业提供给贷款人的名义贷款收益与抵押成本之和。为方便以

后的讨论，我们对参数作如下假设：（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ，即０ ＜ ｋ ＜
ＺＧ
ｒ
－ １≡ｋ。该假设

的一个直观解释为：即使提供充分担保，Ｇ类企业的期望净收益仍为正。〔５ 〕

（一）企业债权融资工具选择集合

企业债权融资市场分为银行贷款市场与企业债券市场。我们首先分析银
行贷款市场。将所有信誉为ρ的企业的数量标准化为１，若该信誉水平的企业
全部向银行申请贷款，其中的（１ － ρ）Ｐ个Ｂ类企业将被银行甄别出来，无法获
取银行贷款。获取银行贷款的ρ ＋（１ － ρ）（１ － Ｐ）个企业中，有ρ个Ｇ类企业，
（１ － ρ）（１ － Ｐ）个Ｂ类企业。给定名义贷款收益ＲＭ 与抵押品价值Ｃ，若企业投
资成功，银行能获取ＲＭ 的收益，若企业投资失败，银行获取抵押品价值Ｃ。在
获取银行贷款的ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）个企业中，投资成功的企业数为
ρ ＋（１ － ρ）（１ － Ｐ）τ，投资失败的企业数为（１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ），贷款人之间
的充分竞争使得贷款人提供贷款的期望收益等于其资金的机会成本，即

［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］ＲＭ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）Ｃ － Ｑ
　 　 ＝ ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ

　 　 银行贷款的名义贷款收益ＲＭ 由下式确定：
ＲＭ ＝ ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ － （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）Ｃ ＋ Ｑ

ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ （１）
　 　 对于企业债券市场，给定名义贷款收益Ｒ与抵押品价值Ｃ，企业投资成功
时，债券持有人获取名义贷款收益Ｒ，企业投资失败时，债券持有人获取抵押品
价值Ｃ。给定企业信誉水平ρ，对债券持有人而言，企业投资成功的概率为ρ ＋
（１ － ρ）τ，企业投资失败的概率为（１ － ρ）（１ － τ）。贷款人之间的充分竞争使得
贷款人提供贷款的期望收益等于其资金的机会成本，即

［ρ ＋ （１ － ρ）τ］Ｒ ＋ （１ － ρ）（１ － τ）Ｃ ＝ ｒ
　 　 企业债券的名义贷款收益Ｒ由下式确定：

Ｒ ＝ ｒ － （１ － ρ）（１ － τ）Ｃ
ρ ＋ （１ － ρ）τ （２）

〔５ 〕 企业提供充分担保时，贷款人不会面临损失，因此要求的名义贷款收益为ｒ。事实上，由于Ｂ
类企业提供充分担保的期望净收益小于０，提供充分担保的只可能是Ｇ类企业。由于Ｗ ＜ ｒ，Ｇ类企业无
法提供充分担保。
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　 　 企业获取银行贷款或发行企业债券，分别要求：ＲＭ≤ＺＧ － ｋＣ或Ｒ≤ＺＧ －
ｋＣ〔６ 〕，由（１）与（２）分别可以得到：

［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ ＋ Ｑ － （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）Ｃ
　 　 － ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］（ＺＧ － ｋＣ）≤ ０
ｒ － （１ － ρ）（１ － τ）Ｃ － ［ρ ＋ （１ － ρ）τ］（ＺＧ － ｋＣ）≤ ０

　 　 定义：
ＧＭ（ρ，Ｃ）＝ ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ ＋ Ｑ － （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）Ｃ

　 － ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］（ＺＧ － ｋＣ） （３）
Ｇ（ρ，Ｃ）＝ ｒ － （１ － ρ）（１ － τ）Ｃ － ［ρ ＋ （１ － ρ）τ］（ＺＧ － ｋＣ） （４）

　 　 若ρ≥ （１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ ＱＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ≡珋ρ
Ｍ，由（３），ＧＭ（ρ，０）≤０，即信誉水平足够高

的企业可以获取信用贷款。若ρ≥ ｒ － τＺＧ
（１ － τ）ＺＧ≡珋ρ时，由（４），Ｇ（ρ，０）≤０，即信誉

水平足够高的企业可以发行信用债券。

命题１ 　 Ｗ ＞ τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ）≡珚Ｗ时，无论信誉水平如何，企业均可获取债

权融资。
命题１的一个直观解释是：Ｇ类企业提供的抵押品价值量足够高时，可以

实现与Ｂ类企业的分离，企业始终能够获取债权融资。假设大型企业的净资产
规模Ｗ ＞ 珚Ｗ，那么我们可以得到：信誉水平不影响大型企业的债权融资可获
得性。

当Ｇ类企业受制于其净资产规模，无法提供足够的抵押品使其能够与Ｂ类
企业分离时，企业信誉对企业能否获取债权融资显得尤为重要。本文侧重研究
Ｗ ＜ 珚Ｗ的中小型企业的债权融资问题。

给定企业净资产规模Ｗ ＜ 珚Ｗ，只有企业的信誉水平足够高，才能获取债权融
资。假设信誉为ρＭ 的Ｇ类企业将自己的全部净资产用于申请银行贷款，恰好
可以获取银行贷款，即Ｇ（ρＭ，Ｗ）＝ ０，则

ρＭ ＝
（１ － Ｐ）［ｒ － τ（ＺＧ － ｋＷ）］－ （１ － Ｐ）（１ － τ）Ｗ ＋ Ｑ
（１ － Ｐ）（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）＋ Ｐ（ＺＧ － ｋＷ － ｒ）

〔６ 〕 ＲＭ ＞ ＺＧ － ｋＣ时，Ｇ类企业债券融资的期望净收益πＧ ＝ ＺＧ － ｋＣ － ＲＭ ＜ ０，Ｇ类企业不会申请
银行贷款，申请银行贷款的仅为Ｂ类企业，不会有银行发放贷款。同样的分析适用于企业债券市场。
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ρＭ 为企业进入银行贷款市场的信誉门槛。在银行贷款市场上，若信誉水平
ρ∈（０，ρＭ），企业无法获取银行贷款；若信誉水平ρ∈［ρＭ，珋ρＭ］，企业能够获取抵
押贷款〔７ 〕；若信誉水平ρ≥珋ρＭ，企业能够获取抵押贷款与信用贷款。

假设信誉为ρ的Ｇ类企业将全部净资产用于抵押发行债券，恰好可以获取
债券融资，即Ｇ（ρ，Ｗ）＝ ０，则

ρ ＝
ｒ － （１ － τ）Ｗ － τ（ＺＧ － ｋＷ）
（１ － τ）（ＺＧ － Ｗ － ｋＷ）

ρ为企业进入企业债券市场的信誉门槛。在企业债券市场上，若信誉水平
ρ∈（０，ρ），企业无法发行企业债券；若信誉水平ρ∈［ρ，珋ρ］，企业能够发行抵押
债券〔８ 〕；若信誉水平ρ≥珋ρ，企业能够发行抵押债券与信用债券。

命题２　 ρ越大，Ｃ越大，ＧＭ（ρ，Ｃ）≤０与Ｇ（ρ，Ｃ）≤０越有可能成立。对于

给定净资产规模Ｗ ＜ 珚Ｗ的企业， ρ
Ｍ

Ｗ
＜ ０， ρ
Ｗ
＜ ０。

命题２的经济学含义是：企业信誉越高，企业提供的抵押品价值量越多，企
业越有可能能够获取银行贷款或发行债券。对于Ｗ ＜ 珚Ｗ的中小型企业而言，企
业的净资产规模越大，企业进入银行贷款市场与企业债券市场的信誉门槛
越低。

引理１　 ０ ＜ Ｑ ＜ Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ 时，珋ρＭ ＜ 珋ρ，ρＭ ＜ ρ。

引理１的经济学含义是：在银行甄别成本较小时，银行剔除部分Ｂ类企业
的好处大于甄别成本支出，企业进入信用贷款市场、抵押贷款市场的信誉门槛
分别低于信用债券市场、抵押债券市场。

综上所述，可知企业债权融资工具选择集合决定于企业的信誉水平与净资
产规模。我们将ρ与Ｗ结合到一起考虑，可以得到在（Ｗ，ρ）坐标系内不同区域
对应的企业债权融资工具选择集合。如图１所示，位于区域１中的企业的债权
融资工具选择集合为Ａ ＝ ｛信用债券，信用贷款，抵押债券，抵押贷款｝，位于区
域２中的企业的债权融资工具选择集合为Ａ ＝ ｛信用贷款，抵押债券，抵押贷
款｝，位于区域３中的企业的债权融资工具选择集合为Ａ ＝ ｛信用贷款，抵押贷

〔７ 〕

〔８ 〕

如果未做特殊说明，我们一般指的都是Ｇ类企业能够获取银行贷款。由于银行的甄别行为，
始终有Ｐ比重的Ｂ类企业被甄别出来，无法获取银行贷款。

如果未做特殊说明，我们一般指的都是Ｇ类企业能够获取银行贷款。由于银行的甄别行为，
始终有Ｐ比重的Ｂ类企业被甄别出来，无法获取银行贷款。
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款｝，位于区域４中的企业的债权融资工具选择集合为Ａ ＝ ｛抵押债券，抵押贷
款｝，位于区域５中的企业的债权融资工具选择集合为Ａ ＝｛抵押贷款｝，位于区
域６中的企业的债权融资工具选择集合为Ａ ＝ 。

图１　 信誉水平、净资产规模与企业债权融资工具选择集合
注：Ｗ≤珚Ｗ时的ρ ＝ ρ（Ｗ）线与ρ ＝ ρＭ（Ｗ）线我们均用直线表示，以描述ρ ＝ ρ（Ｗ）线与

ρ ＝ ρＭ（Ｗ）线中ρ、ρＭ 与Ｗ的负向关系，实际的ρ ＝ ρ（Ｗ）线与ρ ＝ ρＭ（Ｗ）线并不是直线。
引理１证明了珋ρＭ ＜ 珋ρ且ρＭ ＜ ρ，因此ρ ＝ 珋ρ线在ρ ＝ 珋ρＭ 线上，ρ ＝ ρ（Ｗ）线在ρ ＝ ρＭ（Ｗ）线上。
选择合适的参数取值范围使得ρ（珚Ｗ）＜ ρＭ，则ρ（Ｗ）与ρＭ 的交点对应的净资产规模Ｗ ＜
珚Ｗ。

将图１以命题形式给出，我们可以得到：

命题３ 　 当０ ＜ Ｑ ＜ Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ ，０ ＜ Ｗ ＜ 珚Ｗ时，假设企业的债权融资
工具选择集合为集合Ａ，则：

（１）若ρ≥珋ρ，Ａ ＝｛信用债券，信用贷款，抵押债券，抵押贷款｝；
（２）若Ｍａｘ｛珋ρＭ，ρ｝≤ρ ＜ 珋ρ，Ａ ＝｛信用贷款，抵押债券，抵押贷款｝；
（３）若Ｗ ＞ Ｗ，则ρ≤ρ ＜ 珋ρＭ 时，Ａ ＝｛抵押债券，抵押贷款｝；

若Ｗ ＜ Ｗ，则珋ρＭ≤ρ ＜ ρ时，Ａ ＝｛信用贷款，抵押贷款｝；
（４）若ρＭ≤ρ ＜ Ｍｉｎ｛珋ρＭ，ρ｝，Ａ ＝｛抵押贷款｝；
（５）若ρ ＜ ρＭ，Ａ ＝ 。
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由命题３可知，给定企业净资产规模０ ＜ Ｗ ＜ 珚Ｗ，企业的信誉水平越高，企业
可以选择的债权融资工具越多。假设中小型企业的净资产规模０ ＜ Ｗ ＜ 珚Ｗ，中小
型企业能否获取债权融资取决于企业信誉水平是否达到抵押贷款市场的信誉
门槛ρＭ，只有信誉水平高于ρＭ 的企业才能获取债权融资。如果企业的信誉水平
足够高，企业可以从信用债券、抵押债券、信用贷款与抵押贷款等四种债权融资
市场融资。值得注意的是命题３（３）中，如果企业净资产规模Ｗ ＜ Ｗ，存在
珋ρＭ ＜ ρ，即对于净资产规模小于Ｗ的中小型企业，信用贷款市场的信誉门槛低
于抵押债券市场。

（二）融资成本最小化与企业债权融资工具选择

因为企业提供更多的抵押品一方面降低了名义贷款收益支付，另一方面增
加了抵押成本，所以存在最优的抵押品价值量，使得企业融资成本最小化。若
企业申请贷款，企业融资成本为ＲＭ ＋ ｋＣ。ρ≥ （１ － Ｐ）［１ －（１ ＋ ｋ）τ］

（１ － Ｐ）（１ － τ）（１ ＋ ｋ）＋ Ｐｋ≡ ρ５
时，Ｃ ＝ ０使得ＲＭ ＋ ｋＣ最小；ρ ＜ ρ５ 时，Ｃ ＝ Ｗ使得ＲＭ ＋ ｋＣ最小。若企业发行
债券，企业融资成本为Ｒ ＋ ｋＣ。ρ≥ １ －（１ ＋ ｋ）τ

（１ － τ）（１ ＋ ｋ）≡ρ６ 时，Ｃ ＝ ０使得Ｒ ＋ ｋＣ最
小；ρ ＜ ρ６ 时，Ｃ ＝ Ｗ使得Ｒ ＋ ｋＣ最小。企业先分别确定融资成本最低的银行
贷款融资与企业债券融资安排，再选择银行贷款融资与企业债券融资中成本较
低的一种。我们注意到，企业提供的最优抵押品价值量Ｃ仅有０与Ｗ两个可能
取值。因此，信用债券、信用贷款、抵押债券、抵押贷款的融资成本分别为：

Ｒ０ ＝
ｒ

ρ ＋ （１ － ρ）τ
ＲＭ０ ＝

［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ ＋ Ｑ
ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ

ＲＷ ＝
ｒ － （１ － ρ）（１ － τ）Ｗ
ρ ＋ （１ － ρ）τ ＋ ｋＷ

ＲＭＷ ＝
［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）］ｒ － （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）Ｗ ＋ Ｑ

ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ ＋ ｋＷ

　 　 引理２ 　 当０ ＜ Ｑ ＜ （１ －槡τ）
２
ｒＰ

１ － τ
时，ρ∈（ρ１，ρ２）时，ＲＭ０ ＜ Ｒ０；ρ∈（０，ρ１］∪

［ρ２，１）时，Ｒ０≤ＲＭ０ 。

其中 ρ１ ＝
（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）－ Δ槡１

２（１ － τ）ｒＰ ，　 ρ２ ＝
（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）＋ Δ槡１

２（１ － τ）ｒＰ
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Δ１ ＝ ［（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）］２ － ４（１ － τ）ｒＰτＱ
ρ１
ｒ
＜ ０，　 ρ２

ｒ
＞ ０

　 　 引理２的经济学含义为：若债权融资市场上仅存在信用债券和信用贷款两
种债权融资工具，低信誉与高信誉企业偏好〔９ 〕信用债券，中等信誉企业偏好信
用贷款；货币政策紧缩时更多企业偏好信用贷款。

引理３

当０ ＜ Ｗ ＜ ｒ －（１ ＋槡τ）２Ｑ（１ － τ）Ｐ 时，ρ∈（ρ３，ρ４）时，Ｒ
Ｍ
Ｗ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ；ρ∈（０，ρ３］

∪［ρ４，１）时，ＲＷ ＋ ｋＷ≤ＲＭＷ ＋ ｋＷ。

其中ρ３ ＝
（１ － τ）［（ｒ －Ｗ）Ｐ －Ｑ］－ Δ槡２

２（１ － τ）（ｒ －Ｗ）Ｐ ，　 ρ４ ＝
（１ － τ）［（ｒ －Ｗ）Ｐ －Ｑ］＋ Δ槡２

２（１ － τ）（ｒ －Ｗ）Ｐ
Δ２ ＝ ｛（１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］｝２ － ４（１ － τ）（ｒ － Ｗ）ＰτＱ

ρ３
ｒ
＜ ０，　 ρ４

ｒ
＞ ０，　 ρ３

Ｗ
＞ ０，　 ρ４

Ｗ
＜ ０

　 　 引理３的经济学含义为：若债权融资市场上仅存在抵押债券和抵押贷款两种
债权融资工具，低信誉与高信誉企业偏好抵押债券，中等信誉企业偏好抵押贷款；
货币政策紧缩时更多企业偏好抵押贷款；经济繁荣时〔１０〕更多企业偏好抵押债券。

结合命题３、引理２、引理３，我们可以得到如下命题：

命题４　 当０ ＜ ｋ ＜珋ｋ，０ ＜ Ｑ ＜ Ｍｉｎ Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ ，（１ －槡τ）２（ｒ －珚Ｗ）Ｐ
１ －{ }τ

≡珔Ｑ，

０ ＜ Ｗ ＜ 珚Ｗ时，假设债权融资市场上同时存在信用债券、抵押债券、信用贷款、抵
押贷款等四种债权融资工具，存在如下均衡：

（１）Ｑ１（ｋ）＜ Ｑ ＜珚Ｑ时，ρＭ≤ρ ＜ ρ４ 的企业选择抵押贷款，ρ４≤ρ ＜ ρ２ 的企业
选择抵押债券，ρ≥ρ２ 的企业选择信用债券；

（２）０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时，ρＭ≤ρ ＜ ρ５ 的企业选择抵押贷款，ρ５≤ρ ＜ ρ２ 的企业
选择信用贷款，ρ≥ρ２ 的企业选择信用债券。

其中ρ２（Ｑ１（ｋ））＝ ρ５（ｋ），ρ４（Ｑ２（ｋ））＝ ρ６（ｋ），Ｑ１（ｋ）＞ Ｑ２（ｋ）
命题４的一个直观解释是：信誉水平位于较低区间的企业选择抵押贷款，

〔９ 〕

〔１０〕

我们这里所使用的“偏好”指的是企业从融资成本最小化角度可能会选择的债权融资工具。
由于企业选择特定债权融资工具，必须达到一定的信誉水平，因此企业实际选择的债权融资工具可能与
其偏好的债权融资工具不同。

经济繁荣时，企业净资产规模一般会增大。
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信誉水平位于较高区间的企业选择信用债券，信誉位于中间区间的企业在信用
贷款与抵押贷款之间做选择；若银行甄别成本过高，抵押债券或信用债券的融
资成本始终低于银行信用贷款，没有企业会申请银行信用贷款；若银行甄别成
本极低，抵押贷款或信用贷款的融资成本始终低于抵押债券，没有企业会发行
抵押债券。命题２的政策性含义非常明显：在银行甄别成本非常高时，降低中
小型企业融资成本，应该发展抵押债券市场与信用债券市场；在银行甄别成本
非常低时，降低中小型企业债权融资成本，应该发展信用贷款与信用债券市场。

三、模型的应用
（一）货币政策紧缩与银行贷款量变化

１． 货币政策紧缩对大型企业与中小型企业银行贷款量影响的非对称性
Ｇｅｒｔｌｅｒ ａｎｄ Ｇｉｌｃｈｒｉｓｔ（１９９４）与Ｍａｔｅｕｔ ｅｔ ａｌ． （２００６）的实证研究表明：货币政策

紧缩时，中小型企业的银行贷款量下降，大型企业的银行贷款量上升。假设所有
中小型企业的净资产规模均为Ｗ１∈（０，珚Ｗ），所有大型企业的净资产规模均为

Ｗ２ ∈
（１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ Ｑ
（１ － Ｐ）［１ － （１ ＋ ｋ）τ］，ｒ －

（１ ＋槡τ）２Ｑ（１ － τ）( )Ｐ
由命题４，若银行甄别成本满足０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ），申请银行贷款的中小型企业的信誉

分布在［ρＭ，ρ２）区间上。由于
 ρＭ

ｒ
＞ ０，ρ２

ｒ
＞ ０，因此货币政策紧缩时，部分低信誉

的中小型企业退出银行贷款市场，部分高信誉的中小型企业加入银行贷款市场，
中小型企业的银行贷款总量变化方向不确定。考虑到中小型企业信誉水平大多
不高，货币政策紧缩时，银行贷款市场新增的高信誉中小型企业的数量不多，银行
对低信誉中小型企业减少的银行贷款量可能远大于对高信誉中小型企业增加的
银行贷款量，中小型企业从银行获取的贷款总量下降。对于大型企业而言，不存

在进入银行贷款市场的信誉门槛问题，由引理２与引理３，ρ２
ｒ
＞ ０，ρ３

ｒ
＜ ０，货币政

策紧缩时，更多的大型企业会申请银行贷款，大型企业的银行贷款总量增加。〔１１〕

〔１１〕 类似于命题４中的证明，我们可以得到：０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时，０ ＜ ρ ＜ ρ３ 的大型企业选择抵押债
券，ρ３≤ρ≤ρ５ 的大型企业选择抵押贷款，ρ５≤ρ ＜ ρ２ 的大型企业选择信用贷款，ρ≥ρ２ 的大型企业选择
信用债券。由于申请银行贷款的大型企业的信誉分布在［ρ３，ρ２）区间上，因此货币政策紧缩时，大型企业
的银行贷款量增加。
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２． 货币政策紧缩对银行贷款总量影响的不确定性
实证研究得出货币政策紧缩对银行贷款总量的影响是不确定性的（Ｇｅｒｔｌｅｒ

ａｎｄ Ｇｉｌｃｈｒｉｓｔ，１９９３），我们的模型可以解释这种影响的不确定性。〔１２〕 正如上面
分析所指出的，货币政策紧缩时，新加入银行贷款市场的包括高信誉的中小型
企业、高信誉的大型企业、低信誉的大型企业，退出银行贷款市场的主要是低信
誉的中小型企业，银行的贷款总量变化方向不确定。如果退出银行贷款市场的
低信誉中小型企业数量很多，而新加入银行贷款市场的企业数量较少，我们可
以得到Ｋａｓｈｙａｐ ｅｔ ａｌ．（１９９３）与Ｂｅｒｎａｎｋｅ ｅｔ ａｌ．（１９９６）的实证结论：货币政策紧
缩时，银行贷款总量下降。这与Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）得出的“货币政策紧缩时，银行
贷款总量增加”的结论正好相反。

（二）中小型企业债权融资难问题

中小型企业债权融资难问题体现在两方面：第一，许多中小型企业无法获
取债权融资；第二，部分中小型企业即使获取债权融资，债权融资的成本也比较
高。我们做出的解释是：国内贷款市场上大型商业银行占主导地位，银行对中
小型企业的贷款甄别成本高，使得中小型企业难以获取银行抵押贷款，不能进
入债权融资市场；我国资本市场上债权融资工具的匮乏束缚企业的债权融资工
具的选择，使得中小型企业即使获取债权融资，融资成本也较高。

１． 中小型企业获取债权融资难
由命题３，中小型企业进入债权融资市场的信誉门槛为ρＭ。Ｑ越小，ρＭ 越

小。通过鼓励非正规金融部门的发展，可以降低ρＭ 〔１３〕，使得更多的低信誉的中
小型企业获取金融部门的贷款。目前非正规金融部门尚未正式纳入我国金融
监管体系，处于资本市场的灰色领域。政府一方面默许非正规金融部门的存在
以缓解中小型企业融资困境，另一方面又限制非正规金融部门的发展以防范金
融风险。茅于轼先生创办的“龙水头村民互助基金”，就是非正规金融机构的典
范，为缓解当地农村的贷款难问题做出了一定的贡献。然而“龙水头村民互助
基金”十几年来多次被指责为非法集资，监管部门甚至还专门发文要求取缔这
一互助基金，可见非正规金融部门在中国资本市场中的地位还是相当尴尬的。

〔１２〕

〔１３〕

Ｂｅｒｎａｎｋｅ ａｎｄ Ｇｅｒｔｌｅｒ（１９９５）对此作出的解释是：货币政策紧缩时，银行的贷款供给减少，企业
的贷款需求增加，实际贷款量变化方向不确定。

林毅夫和孙希芳（２００５）认为非正规金融部门在获取企业“软信息”方面较银行等正规金融部
门拥有优势，这意味着非正规金融部门甄别企业类型的成本较低。
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在中央政策尚不明确的情况下，非正规金融部门短期难以得到快速发展，解决
企业贷款融资难问题还主要依靠正规金融部门体系的完善。可喜的是，现在中
国大多省份都存在一些服务地方企业融资的中小型商业银行。由于这些中小
型商业银行的地缘优势，在本地拥有更多的社会关系与人脉资源，能够得到地
方政府的有力支持，可以以更低的成本甄别企业类型，对企业的信誉的要求也
有所降低。近年来，地方商业银行纷纷上市，扩充了资本金，对中小型企业的贷
款融资的支持能力不断提高。

２ ． 中小型企业获取债权融资成本高
不同信誉水平的企业，对应的融资成本最低的债权融资工具可能不同。对

于信誉水平达到ρＭ 的企业，新的债权融资工具的出现使得企业拥有更多的选
择，有助于降低企业的融资成本。我国债权融资市场上债权融资工具较为单
一，目前居于主导的地位的是银行抵押贷款，抵押债券、信用贷款、信用债券市
场尚处于起步阶段，债权融资工具的单一束缚了中小型企业降低融资成本的
能力。

命题４对我国发展多层次债权融资市场有一定启迪意义。假设中小型企
业的净资产规模Ｗ ＜ 珚Ｗ，由命题４，０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时，抵押债券市场的存在与否
不影响中小型企业的债权融资成本。假设中小型商业银行与非正规金融机构
的甄别成本０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ），那么降低中小型企业债权融资成本只需要发展以中
小型商业银行与非正规金融机构为主导的中小型企业信用贷款市场，不需要发
展抵押债券市场。

基于命题３与命题４，我们可以大体给出中国债权融资市场的如下发展思
路：大力发展甄别成本低的中小型商业银行，允许非正规金融机构的发展，一方
面，可以降低抵押贷款市场的信誉门槛，以增加中小型企业的债权融资可获得
性；另一方面，可以通过发展以中小型商业银行与非正规金融机构主导的中小
型企业信用贷款市场，来减少甚至消除我国抵押债券市场发展严重滞后对中小
企业债权融资造成的不利影响；〔１４〕培育信用债券市场，为高信誉的中小型企业

〔１４〕 结合命题３（３）中，对于净资产规模Ｗ ＜ Ｗ的中小企业而言，信用贷款市场的信誉门槛较抵
押债券市场要低。我们注意到一些甄别成本较低的中小型商业银行与小额贷款公司已经推出针对中小
企业的信用贷款服务。
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降低债权融资成本创造良好的环境。〔１５〕 对于抵押债券市场，我们做出的评述
是，在中小型企业信用贷款市场没有得到充分发展之前，抵押债券市场的存在
与发展能够缓解中小型企业的债权融资成本高的问题。

四、结　 　 论

现有关于企业债权融资工具选择模型中尚未引入抵押品，所分析的债权融
资工具仅限于信用贷款与信用债券。本文在Ｄｉａｍｏｎｄ（１９９１）的模型中引入抵
押品，将企业债权融资工具扩展为信用债券、抵押债券、信用贷款与抵押贷款等
四种，探讨企业信誉对企业债权融资工具选择的影响。

本文的模型可以得出的主要结论有：
１ ． 大型企业的净资产规模较大，能够提供充足的抵押品，无论信誉水平如

何，大型企业均可获取债权融资。
２ ． 中小型企业净资产规模较小，无法提供充足的抵押品，企业能否获取债

权融资取决于企业是否达到银行抵押贷款市场的信誉门槛。净资产规模越大、
信誉水平越高的中小型企业，越有可能获取债权融资。

３ ． 银行甄别成本足够低时，对于中小型企业而言，抵押贷款或信用贷款的
融资成本始终低于抵押债券，从融资成本最小化角度出发，中小型企业只会选
择抵押贷款、信用贷款与信用债券三种债权融资工具。

４ ． 解决中小型企业债权融资难问题的关键在于加快中小型商业银行与非
正规金融机构的发展。一方面，发挥中小型商业银行与非正规金融机构在贷款
甄别上的成本优势以降低抵押贷款市场的信誉门槛，增加中小型企业债权融资
的可获得性；另一方面，构建与完善以中小型商业银行与非正规金融机构为主
导的中小型企业信用贷款市场，在一定程度上减小我国抵押贷款市场发展滞后
对中小型企业债权融资的不利影响。理论上，如果中小型商业银行与非正规金
融机构的甄别成本足够低，就没有发展中小型企业抵押债券市场的必要。

另外，基于本文的模型，我们可以得到：货币政策紧缩时，银行对大型企业
的贷款量增加，对中小型企业的贷款量下降，银行贷款总量变化方向不确定。

〔１５〕 在我们的模型中，只要银行甄别成本大于０，始终存在高信誉中小型企业对信用债券的需求。
但考虑到目前国内信誉超过ρ２ 的中小型企业数量较少，从融资成本最小化的角度看，信用贷款市场的完
善对于降低中小型企业债权融资成本的意义更大。
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附录
命题１的证明：

由（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ 与τＺＢ ＜ ｒ ＜ ＺＧ ＜ ＺＢ，可得（１ ＋ ｋ）τＺＢ ＜（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ ＜ ＺＢ，故（１ ＋ ｋ）τ ＜

１。若Ｇ类企业申请银行贷款，提供的抵押品价值量Ｃ ＞ τ（ＺＢ － Ｒ
Ｍ）

１ － τ ＋ ｋ
，Ｂ类企业的期望净收

益πＢ ＝ τ（ＺＢ － ＲＭ）－（１ － τ）Ｃ － ｋＣ ＜ ０，Ｂ类企业不会申请银行贷款，Ｇ类企业实现与Ｂ类
企业的分离。由于ＲＭ≤ＺＧ － ｋＣ，Ｇ类企业实现与Ｂ类企业在银行贷款市场中的分离要求的

最低抵押品价值为Ｃ ＝ τ（ＺＢ － ｚＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ），此时Ｇ类企业提供的名义贷款收益Ｒ

Ｍ ＝ ＺＧ － ｋＣ。只

要Ｗ ＞ τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ）≡珚Ｗ，无论企业信誉水平如何，Ｇ类均可以在银行贷款市场实现与Ｂ类

企业的分离。类似的分析应用到企业债券市场。我们可以得到：只要Ｗ ＞ τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ）≡

珚Ｗ，无论企业信誉水平如何，Ｇ类均可以在企业债券市场实现与Ｂ类企业的分离。

由（３）式，Ｗ ＞ （１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ Ｑ（１ － Ｐ）［１ －（１ ＋ ｋ）τ］时，Ｇ
Ｍ（０，Ｗ）≤０，任何信誉水平的企业均可获取银

行贷款。由于
τ（ＺＢ － ＺＧ） ＜ ｒ － τＺＧ 　 （１ ＋ ｋ）（１ － τ） ＞ １ － （１ ＋ ｋ）τ
τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ） ＜

ｒ － τＺＧ
１ － （１ ＋ ｋ）τ ＜

（１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ Ｑ
（１ － Ｐ）［１ － （１ ＋ ｋ）τ］

因此，Ｗ ＞ 珚Ｗ时，任何信誉水平的企业均可申请银行贷款。

由（４）式，Ｗ ＞ ｒ － τＺＧ
１ －（１ ＋ ｋ）τ时，Ｇ（０，Ｗ）≤０，任何信誉的企业均能发行企业债券。由于

τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ）＜

ｒ － τＺＧ
１ －（１ ＋ ｋ）τ。因此，Ｗ ＞ 珚Ｗ时，任何信誉水平的企业均可发行企业债券。

综上所述，只要Ｗ ＞ τ（ＺＢ － ＺＧ）
（１ ＋ ｋ）（１ － τ）≡珚Ｗ，无论企业信誉水平如何，Ｇ类企业始终可以获

取债权融资。
证毕。
命题２的证明：

ＧＭ（ρ，Ｃ）
ρ

＝ － （１ － Ｐ）（１ － τ）［ＺＧ － （１ ＋ ｋ）Ｃ］－ Ｐ（ＺＧ － ｒ － ｋＣ）

ＧＭ（ρ，Ｃ）
Ｃ

＝ － （１ － ρ）（１ － Ｐ）（１ － τ）＋ ［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］ｋ

Ｇ（ρ，Ｃ）
ρ

＝ － （１ － τ）［ＺＧ － （１ ＋ ｋ）Ｃ］ ＜ ０
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Ｇ（ρ，Ｃ）
Ｃ

＝ － （１ － ρ）（１ － τ）＋ ［ρ ＋ （１ － ρ）τ］ｋ

　 　 由于Ｃ≤Ｗ ＜ ｒ，ＺＧ －（１ ＋ ｋ）Ｃ ＞ ＺＧ － ｒ － ｋＣ ＞ ＺＧ －（１ ＋ ｋ）ｒ ＞ ０，故Ｇ
Ｍ（ρ，Ｃ）
ρ

＜ ０，ρ越大，

ＧＭ（ρ，Ｃ）≤０越有可能成立。

若ρ≥ （１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ ＱＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ，Ｇ
Ｍ（ρ，Ｃ）≤０恒成立，Ｃ的变化不影响Ｇ（ρ，Ｃ）≤０的成立

与否。

若ρ ＜ （１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ ＱＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ，Ｇ
Ｍ（ρ，Ｃ）≤０要求Ｃ ＞ ０。

由ＺＧ ＞（１ ＋ ｋ）ｒ，得
（１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ Ｑ
ＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ ＜

（１ － Ｐ）［１ －（１ ＋ ｋ）τ］＋ Ｑｒ
（１ － Ｐ）（１ － τ）（１ ＋ ｋ）＋ ｋＰ。

Ｑ相对于ｒ足够小时，存在（１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ Ｑ
ＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ ＜

（１ － Ｐ）［１ －（１ ＋ ｋ）τ］
（１ － Ｐ）（１ － τ）（１ ＋ ｋ）＋ ｋＰ。

由于ρ≤ （１ － Ｐ）［１ －（１ ＋ ｋ）τ］
（１ － Ｐ）（１ － τ）（１ ＋ ｋ）＋ ｋＰ时，

ＧＭ（ρ，Ｃ）
Ｃ

≤０，

因此ρ ＜ （１ － Ｐ）（ｒ － τＺＧ）＋ ＱＺＧ［１ －（１ － Ｐ）τ］－ ｒＰ时，
ＧＭ（ρ，Ｃ）
Ｃ

≤０。

故Ｃ越大，Ｇ（ρ，Ｃ）≤０越有可能成立。

由于Ｃ≤Ｗ ＜ ｒ，０ ＜ ＺＧ －（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ －（１ ＋ ｋ）Ｃ，故Ｇ（ρ，Ｃ）ρ
＜ ０，ρ越大，Ｇ（ρ，Ｃ）≤０越

有可能成立。

若ρ≥ ｒ － τＺＧ
（１ － τ）ＺＧ，Ｇ（ρ，Ｃ）≤０恒成立，Ｃ的变化不影响Ｇ（ρ，Ｃ）≤０的成立与否。

若ρ ＜ ｒ － τＺＧ
（１ － τ）ＺＧ，Ｇ（ρ，Ｃ）≤０要求Ｃ ＞ ０。

由（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ，可得
ｒ － τＺＧ
（１ － τ）ＺＧ ＜

１ －（１ ＋ ｋ）τ
（１ － τ）（１ ＋ ｋ）。

由于ρ≤ １ － τ（１ ＋ ｋ）
（１ － τ）（１ ＋ ｋ）时，

Ｇ（ρ，Ｃ）
Ｃ

≤０，

因此，ρ ＜ ｒ － τＺＧ
（１ － τ）ＺＧ时，

Ｇ（ρ，Ｃ）
Ｃ

≤０。

故Ｃ越大，Ｇ（ρ，Ｃ）≤０越有可能成立。
综上所述，ρ越大，Ｃ越大，ＧＭ（ρ，Ｃ）≤０与Ｇ（ρ，Ｃ）≤０越有可能成立。
由于（１ ＋ ｋ）ｒ ＜ ＺＧ

ρ
Ｗ
＝ －

（１ － τ）［ＺＧ － （１ ＋ ｋ）ｒ］
［（１ － τ）（ＺＧ － Ｗ － ｋＷ）］２

＜ ０

Ｑ较小时，存在
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 ρＭ

Ｗ
＝ －

（１ － Ｐ）（１ － τ）［ＺＧ －（１ ＋ ｋ）（ｒ ＋ Ｑ）］－ ｋＰＱ
［（１ － Ｐ）（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）＋ Ｐ（ＺＧ － ｋＷ － ｒ）］２

＜ ０

证毕。
引理１的证明：

容易得到：Ｑ ＜ Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ 时，珋ρＭ ＜珋ρ；Ｑ ＜ Ｐ［ｒ － τ（ＺＧ － ｋＷ）－（１ － τ）Ｗ］（ＺＧ － ｋＷ － ｒ）（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ －Ｗ）
≡Ｌ（Ｗ）时，ρＭ ＜ ρ。

Ｌ′（Ｗ）＝ （１ ＋ ｋ）Ｐ（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － ｒ）（ｒ － Ｗ）［（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）］２

　 －
ｋＰ（１ － τ）［ｒ － τ（ＺＧ － ｋＷ）－ （１ － τ）Ｗ］（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）

［（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）］２
　 　 由于ｌｉｍ

ｋ→０
Ｌ′（Ｗ）＞ ０，在ｋ较小的情况下，一般存在Ｌ′（Ｗ）＞ ０。

由Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ ＝ ｌｉｍ
Ｗ→０
Ｌ（Ｗ），我们可以得到：

Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）
（１ － τ）ＺＧ ＜

Ｐ［ｒ － τ（ＺＧ － ｋＷ）－ （１ － τ）Ｗ］（ＺＧ － ｋＷ － ｒ）
（１ － τ）（ＺＧ － ｋＷ － Ｗ）

因此，０ ＜ Ｑ ＜ Ｐ（ｒ － τＺＧ）（ＺＧ － ｒ）（１ － τ）ＺＧ 时，珋ρＭ ＜ 珋ρ且ρＭ ＜ ρ。

证毕。
引理２的证明：

ＲＭ０ － Ｒ０ ＝
（１ － τ）ｒＰρ２ － （１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）ρ ＋ τＱ
［ρ ＋ （１ － ρ）τ］［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］

　 　 ＲＭ０ ＜ Ｒ０ 等价于：
（１ － τ）ｒＰρ２ － （１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）ρ ＋ τＱ ＜ ０

０ ＜ Ｑ ＜（１ －槡τ）
２
ｒＰ

１ － τ
时〔１６〕，不定式的解为：

ρ１ ＜ ρ ＜ ρ２

其中 ρ１ ＝
（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）－ Δ槡１

２（１ － τ）ｒＰ ，　 ρ２ ＝
（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）＋ Δ槡１

２（１ － τ）ｒＰ
Δ１ ＝ ［（１ － τ）（ｒＰ － Ｑ）］２ － ４（１ － τ）ｒＰτＱ

　 　 显然０ ＜ ρ１ ＜ ρ２ ＜ １，
因此，ρ∈（ρ１，ρ２）时，ＲＭ０ ＜ Ｒ０；ρ∈（０，ρ１）∪（ρ２，１）时，Ｒ０≤ＲＭ０ 。

〔１６〕 Ｑ ＝ ０时，所有信誉水平的企业均偏好信用贷款；Ｑ ＞（１ －槡τ）２ ｒＰ
１ － τ

时，所有信誉水平的企业均偏

好信用债券。使得不定式的解集Ｘ≠且Ｘ（０，１）的Ｑ∈ ０，（１ －槡τ）２ ｒＰ
１ －( )τ

。
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设定ｆ（ｘ）＝（１ － τ）（Ｐ － Ｑｘ ），ｈ（ｘ）＝ －
４（１ － τ）ＰτＱ

ｘ
，其中ｘ ＞ ０，

则ρ１，ρ２ 分别可以表述为：

ρ１ ＝
ｆ（ｒ）－ ［ｆ（ｒ）］２ ＋ ｈ（ｒ槡 ）

２（１ － τ）Ｐ ，　 ρ２ ＝ ｆ（ｒ）＋ ［ｆ（ｒ）］２ ＋ ｈ（ｒ槡 ）
２（１ － τ）Ｐ

　 　 由于ｆ ′（ｘ）＞ ０，ｈ′（ｘ）＞ ０，显然ρ２
ｒ
＞ ０，

｛ｆ（ｘ）－ ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）｝′

　 　 ＝ ２｛ ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）－ ｆ（ｘ）｝
２ ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）

ｆ ′（ｘ）－ ｈ′（ｘ）
２ ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）

　 　 由于ｆ（ｘ）＞ ０，ｈ（ｘ）＜ ０， ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）－ ｆ（ｘ）＜ ０，因此
｛ｆ（ｘ）－ ［ｆ（ｘ）］２ ＋ ｈ（ｘ槡 ）｝′ ＜ ０

　 　 由此可以得到ρ１
ｒ
＜ ０。

证毕。
引理３的证明：

（ＲＭＷ ＋ ｋＷ）－ （ＲＷ ＋ ｋＷ） ＝ （１ － τ）（ｒ － Ｗ）Ｐρ
２ － （１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］ρ ＋ τＱ

［ρ ＋ （１ － ρ）τ］［ρ ＋ （１ － ρ）（１ － Ｐ）τ］
　 　 ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ等价于：

（１ － τ）（ｒ － Ｗ）Ｐρ２ － （１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］ρ ＋ τＱ ＜ ０

０ ＜ Ｗ ＜ ｒ －（１ ＋槡τ）２Ｑ（１ － τ）Ｐ 时〔１７〕，不定式的解为：

ρ３ ＜ ρ ＜ ρ４

其中 ρ３ ＝
（１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］－ Δ槡２

２（１ － τ）（ｒ － Ｗ）Ｐ ，　 ρ４ ＝
（１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］＋ Δ槡２

２（１ － τ）（ｒ － Ｗ）Ｐ
Δ２ ＝｛（１ － τ）［（ｒ － Ｗ）Ｐ － Ｑ］｝２ － ４（１ － τ）（ｒ － Ｗ）ＰτＱ

显然０ ＜ ρ３ ＜ ρ４ ＜ １，
因此，ρ∈（ρ３，ρ４）时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ ；ρ∈（０，ρ３］∪［ρ４，１）时，ＲＷ ＋ ｋＷ≤ＲＭＷ ＋ ｋＷ 。
将ρ３ 与ρ４ 分别表述为：

ρ３ ＝
ｆ（ｒ － Ｗ）－ ［ｆ（ｒ － Ｗ）］２ ＋ ｈ（ｒ － Ｗ槡 ）

２（１ － τ）Ｐ ，

〔１７〕 Ｗ ＞ ｒ －（１ ＋槡τ）２Ｑ（１ － τ）Ｐ 时，所有信誉水平的企业均偏好抵押债券。使得不定式的解集Ｘ≠且Ｘ

（０，１）的Ｗ∈ ０，ｒ －（１ ＋槡τ）２Ｑ（１ － τ）( )Ｐ 。
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ρ４ ＝
ｆ（ｒ － Ｗ）＋ ［ｆ（ｒ － Ｗ）］２ ＋ ｈ（ｒ － Ｗ槡 ）

２（１ － τ）Ｐ

　 　 类似引理２中的证明，我们可以得到ρ３
ｒ
＜ ０，ρ４

ｒ
＞ ０，ρ３
Ｗ
＞ ０，ρ４
Ｗ
＜ ０。

证毕。
命题４的证明：

由引理３，ρ４
Ｗ
＜ ０，ρ２ ＝ ｌｉｍ

Ｗ→０
ρ４，故ρ２ ＞ ρ４。Ｑ→０时，ρ１→０，ρ３→０，ρ４→１，因此，Ｑ足够小时，

存在ρ１ ＜ ρＭ，ρ３ ＜ ρＭ，ρ４ ＞ 珋ρ。
对于信誉ρ ＞ ρＭ 的企业，
ρ≥ρ２ 时，Ｒ０≤ＲＭ０ ；
ρ≥ρ４ 时，ＲＷ ＋ ｋＷ≤ＲＭＷ ＋ ｋＷ；
ρ≥ρ５ 时，ＲＭ０ ≤ＲＭＷ ＋ ｋＷ
ρ≥ρ６ 时，Ｒ０≤ＲＷ ＋ ｋＷ
设定ＲＭ０ ＝ ＲＭ０ （ρ），Ｒ０ ＝ Ｒ０（ρ），ＲＭＷ ＝ ＲＭＷ（ρ），ＲＷ ＝ ＲＷ（ρ）

显然Ｒ
Ｍ
０

ρ
＜ ０，Ｒ０

ρ
＜ ０，Ｒ

Ｍ
Ｗ

ρ
＜ ０，ＲＷ

ρ
＜ ０，

由于ＲＭ０ （珋ρＭ）＝ ＺＧ，Ｒ０（珋ρ）＝ ＺＧ
而ＲＭ０ （ρ５）＝ ＲＭＷ（ρ５）＋ ｋＷ≤ＺＧ，Ｒ０（ρ６）＝ ＲＷ（ρ６）＋ ｋＷ≤ＺＧ
因此，ρ５≥珋ρＭ，ρ６≥珋ρ
设ρ５ ＝ ｇ（Ｐ）

ｇ（Ｐ）
Ｐ

＝ － ｋ［１ － （１ ＋ ｋ）τ］
［（１ － Ｐ）（１ － τ）（１ ＋ ｋ）＋ Ｐｋ］２

　 　 由命题１的证明部分，（１ ＋ ｋ）τ ＜ １，故ｇ（Ｐ）
Ｐ

＜ ０

由ρ６ ＝ ｌｉｍ
Ｐ→０
ｇ（Ｐ），故ρ５ ＜ ρ６

ρ２、ρ４、ρ５、ρ６ 四个信誉水平，我们可以确定的大小关系只有：ρ２ ＞ ρ４，ρ５ ＜ ρ６。因此ρ２、ρ４、

ρ５、ρ６ 的大小排列有４！
２！２！＝ ６种可能。

设定ρ２ ＝ ρ２（Ｑ），ρ４ ＝ ρ４（Ｑ），ρ５ ＝ ρ５（ｋ），ρ６ ＝ ρ６（ｋ）。容易得到：ρ２Ｑ ＜ ０，
ρ４
Ｑ
＜ ０，且Ｑ→０

时，ρ２→１，ρ４→１；ρ５ｋ ＜ ０，
ρ６
ｋ
＜ ０，且ｋ→０时，ρ５→１，ρ６→１。

设定ρ２（Ｑ１（ｋ））＝ ρ５（ｋ），若Ｑ ＞ Ｑ１（ｋ）〔１８〕，存在ρ４ ＜ ρ２ ＜ ρ５ ＜ ρ６；设定ρ４（Ｑ２（ｋ））＝

〔１８〕 存在ｋ∈（０，ｋ），使得Ｑ１（ｋ）＜珚Ｑ。
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ρ６（ｋ），若Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ），存在ρ５ ＜ ρ６ ＜ ρ４ ＜ ρ２。由ρ５（ｋ）＜ ρ６（ｋ），ρ４（Ｑ）＜ ρ２（Ｑ），ρ２Ｑ ＜ ０，
ρ４
Ｑ
＜

０，可得：Ｑ２（ｋ）＜ Ｑ１（ｋ）。Ｑ２（ｋ）＜ Ｑ ＜ Ｑ１（ｋ）时，存在如下四种情形：ρ４ ＜ ρ５ ＜ ρ２ ＜ ρ６，ρ４ ＜ ρ５
＜ ρ６ ＜ ρ２，ρ５ ＜ ρ４ ＜ ρ６ ＜ ρ２ 以及ρ５ ＜ ρ４ ＜ ρ２ ＜ ρ６。我们只考虑Ｑ ＞ Ｑ１（ｋ）与Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时的
情形。

（１）Ｑ１（ｋ）＜ Ｑ ＜珚Ｑ时，ρ４ ＜ ρ２ ＜ ρ５ ＜ ρ６ 的情形下
ρＭ≤ρ ＜ ρ４ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，因此

ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝
　 　 ρ４≤ρ ＜ ρ２ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ≥ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，因此

ＲＷ ＋ ｋＷ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝
　 　 ρ２≤ρ ＜ ρ５ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ≥Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，因此

ＲＷ ＋ ｋＷ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝
　 　 ρ５≤ρ ＜ ρ６ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＞ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ≥ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，因此

ＲＷ ＋ ｋＷ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝
　 　 ρ≥ρ２ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＞ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ≥Ｒ０，因此

Ｒ０ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝
　 　 （２）０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时，ρ５ ＜ ρ６ ＜ ρ４ ＜ ρ２ 的情形下

ρＭ≤ρ ＜ ρ５ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，因此
ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝

　 　 ρ５≤ρ ＜ ρ６ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ≥ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＜ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，因此
ＲＭ０ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝

　 　 ρ６≤ρ ＜ ρ４ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ≥Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＜ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，因此
ＲＭ０ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝

　 　 ρ４≤ρ ＜ ρ２ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＞ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ≥ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ＜ Ｒ０，因此
ＲＭ０ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝

　 　 ρ≥ρ２ 时，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＭ０ ，ＲＷ ＋ ｋＷ ＞ Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ ＞ ＲＷ ＋ ｋＷ，ＲＭ０ ≥Ｒ０，因此
Ｒ０ ＝ Ｍｉｎ｛ＲＭ０ ，Ｒ０，ＲＭＷ ＋ ｋＷ，ＲＷ ＋ ｋＷ｝

　 　 综上所述：
（１）Ｑ１（ｋ）＜ Ｑ ＜珚Ｑ时，ρＭ≤ρ ＜ ρ４ 的企业选择抵押贷款，ρ４≤ ρ ＜ ρ２ 的企业选择抵押债

券，ρ≥ρ２ 的企业选择信用债券。
（２）０ ＜ Ｑ ＜ Ｑ２（ｋ）时，ρＭ≤ρ ＜ ρ５ 的企业选择抵押贷款，ρ５≤ ρ ＜ ρ２ 的企业选择信用贷

款，ρ≥ρ２ 的企业选择信用债券。
证毕。
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非意愿产出、外部环境和商业银行Ｘ效率
李胜文　 李新春　 李大胜

摘　 要　 现有文献认为与非国有商业银行相比，国有商业银行的效率较低，据此证明银
行股份制改革的必然性。本文结合非意愿产出、四阶段ＤＥＡ模型和Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法估算了
１９９６—２００６年中国商业银行Ｘ效率，发现国有商业银行Ｘ效率处于中下水平，其根源在于所
有权以外的异质外部环境；非国有银行则出现两极分化，其主要由各自管理水平决定，受外
部环境影响相对小。Ｘ效率高低和银行所有权形式并无明显的联系；纯技术效率对Ｘ效率
影响较大，配置效率和上市对其影响较小。总体而言，银行Ｘ效率都在稳步提高，并具有较
强的收敛趋势。

关键词　 非意愿产出，Ｘ效率，ＤＥＡ模型

一、引　 　 言

由于市场存在非竞争性因素，企业并不能实现成本最小化，因而产生了Ｘ
无效率，而企业的单位成本取决于Ｘ效率和市场竞争水平（Ｌｅｉｂｅｎｓｔｅｉｎ，１９６６），
Ｘ无效率与Ｘ效率具有此消彼长的关系。Ｘ效率反映了金融机构的管理能力
（王聪和谭政勋，２００５），是决定金融机构经营绩效至关重要的因素（Ｂｅｒｇｅｒ ａｎｄ
Ｈｕｍｐｈｒｅｙ，１９９７）。美国次贷危机中，许多经营绩效较高的知名大型金融机构也
陷入困境甚至倒闭，因而如何综合风险因素考察中国商业银行（以下简称“银
行”）的Ｘ效率受到学者关注。

 李胜文，华南农业大学经管学院讲师；李新春，中山大学管理学院教授；李大胜，华南农业大学经管
学院教授。通信作者及地址：李胜文，广东省广州市五山路４８６号华南农业大学经济管理学院；Ｅｍａｉｌ：
ｌｓｈｅｎｇｗ＠ ｍａｉｌ． ｓｙｓｕ． ｅｄｕ． ｃｎ。本文得到国家自然科学基金项目“基于资源观的新企业创建与早期成长机
理研究”（批准号：７０７３２００５）的资助。
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张健华（２００３ａ）利用ＤＥＡ模型估算银行效率后发现，股份制银行效率较高
而城市商业银行效率较低。考虑到传统ＤＥＡ模型中有效率的点无法比较效率
大小，朱南等（２００４）采用ＤＥＡ超效率模型克服了此不足，结果显示股份制商业
银行的效率明显高于国有银行。外部环境〔１ 〕会影响企业对投入产出水平的管
理能力（Ｆｒｉｅｄ ｅｔ ａｌ．，１９９９），增加或减少Ｘ无效率，最终影响Ｘ效率。由于银行
面临的经营环境存在差异，有利的外部环境条件下银行可用相对较少的投入达
到相同的产出，而处于不利的外部环境下要达到相同的产出水平则需更多的投
入，因而外部环境影响银行效率，但传统文献并未考虑这一点（甘小丰，２００７），
因而估算结果受多种外部环境的干扰，不能很好地体现管理水平在Ｘ效率改善
中的作用。甘小丰（２００７）和黄宪等（２００８）尝试控制市场中存在的非竞争性因
素，进一步消除外部环境的影响后，再考察银行效率和Ｘ效率，他们发现控制外
部环境后，国有银行的技术效率或Ｘ效率处在较高的水平，甘小丰（２００７）考虑
到所有权对松弛投入具显著影响，因此认为所有权形式对银行效率的作用
明显。

非参数法具有无须预先设定函数形式的优点，不存在函数估计正确与否的
问题，因此前述研究人员都采用此法。但非参数模型不允许随机误差存在，往
往把随机误差当成效率的一部分，使效率估计产生偏差，但研究人员在估算银
行效率时没有采取适当的方法纠正这种缺陷。此外采用非参数法估算银行每
年的效率时，往往存在样本量过少的问题，这就容易导致估算结果中有效值过
多，从而得不出有意义的研究结果（Ａｔｋｉｎｓｏｎ ａｎｄ Ｗｉｌｓｏｎ，１９９５）。针对非参数法
存在的问题，王聪和邹朋飞（２００６）、徐传谌和齐树天（２００７）采用参数法估算了
银行效率和Ｘ效率，认为非国有银行效率较低，但采用参数法的研究人员在估
算过程中均未剔除外部环境对无效率的影响。与非参数法相比，参数法具有允
许随机误差存在和可检验参数显著性等优点，但参数法在方法论上也存在不
足，生产函数的计量估计并不是一个单方程的简单回归分析问题，而是包括生
产要素需求的联立方程体系问题（林毅夫和任若恩，２００７）。同时，不良贷款是
商业银行运营中的有害副产品和非意愿产出（ｕｎｄｅｓｉｒａｂｌｅ ｏｕｔｐｕｔ），降低不良贷
款率可以提高商业银行的效率，不良贷款对中国银行业效率的影响非常大（张
健华，２００３ｂ），忽略不良贷款（风险）使效率估算结果产生偏差（王聪和邹朋飞，

〔１ 〕 这些环境相对于商业银行的管理者而言是不能控制或难以控制的，即是外生的，因而称其为
外部环境。
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２００６）。部分研究人员注意到此问题，在参数法中将非意愿产出纳入成本或生
产函数中，但他们将非意愿产出（不良贷款）作为一种投入而非产出，这与商业
银行的真实运营过程不符；或者在非参数模型中直接将非意愿产出（不良贷款）
视为一种产出，由于商业银行效率与非意愿产出呈负相关，因此在效率估算过
程中，作为产出之一的非意愿产出越少，即表现为总产出〔２ 〕越少，商业银行效
率反而越高，传统非参数模型并不能处理通过降低产出来提高效率的方式。

总的来看，不管采用何种方法，现有的大多数文献都认为银行效率与所有
权存在必然的联系，据此证明银行的股份制改革的必然性。尽管国有银行早已
商业化，但其经营在一定程度上仍受政府干预（２００８年为维护经济平稳运行，政
府主要通过国有银行扩大放贷规模就是其干预银行经营的表现之一），因此与
非国有银行相比，国有银行在经营过程中难免出现更多非理性或者非市场的行
为，然而许多学者在估算银行效率时都没有重视这一点，忽略了外部环境对银
行效率的影响。针对前述问题，本文采用四阶段ＤＥＡ模型，并克服非意愿产出
与银行效率反向变动的局限，利用Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法消除ＤＥＡ模型随机误差对估算
结果所带来的偏差，以比较商业银行Ｘ效率的变化。同时把外部环境变量区分
为异质外部环境与同质外部环境，以考察所有权等外部环境变化的条件下银行
Ｘ效率的变化，并据此重点评估外部环境对银行Ｘ效率的效应。

二、估算方法

出于简洁的目的，本文文中均采用各商业银行的简称。采用Ｓｅｉｆｏｒｄ ａｎｄ
Ｚｈｕ（２００２）非意愿产出ＤＥＡ模型，假设ｘ为投入，ｙ为产出，ｙ ＝ （ｙｇ，ｙｂ），ｙｇ、ｙｂ
分别为意愿产出和非意愿产出，由于产出ｙｇ 与效率正相关，而非意愿产出ｙｂ 则
与效率负相关，因此把非意愿产出转换成负数并加上某个数ｗ，使珋ｙｂｊ ＝ － ｙｂｊ ＋ ｗ
＞ ０（ｙｂｊ 为银行ｊ的第ｂ个非意愿产出），使负的非意愿产出变成正产出，避免了
通过降低产出来提高效率这种现象。

经数据转换后，假设有Ｋ家银行，每家银行有Ｎ种投入、Ｇ种意愿产出、Ｂ
种非意愿产出，模型（１）将非意愿产出纳入其中并作为一种与效率同向变化的
产出，效率θ的计算如下式：

〔２ 〕 总产出包括意愿产出（如正常贷款）和非意愿产出。
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ｍｉｎθ

ｓ． ｔ．
ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ ｙｋｇ ≥ ｙｋ′ｇ，　 ｇ ＝ １，…，Ｇ


ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ珋ｙｋｇ ≥ 珋ｙｋ′ｇ，　 ｂ ＝ １，…，Ｂ


ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ ｘｋｍ ≤ θｘｋ′ｎ，　 ｎ ＝ １，…，Ｎ

ｚｋ ≥ ０，　 ｋ ＝ １，…，Ｋ （１）
　 　 由于银行面临的经营环境存在差异，这些差异化的环境是银行管理者所不
能控制的，有利的外部环境条件下银行可用相对较少的投入达到相同的产出，
而处于不利的外部环境下要达到相同的产出水平则需更多的投入，因而外部环
境影响银行效率的估算。本文利用原始的投入产出数据和方程（１）可以得到各
种投入的射线差额（ｒａｄｉａｌ ｓｌａｃｋ）与非射线差额（ｎｏｎｒａｄｉａｌ ｓｌａｃｋ）之和，然后根据
Ｆｒｉｅｄ ｅｔ ａｌ．（１９９９）以及甘小丰（２００７）、黄宪等（２００８）的方法，建立投入差额总
和与外部环境之间的方程，以确定外部环境变量与投入总差额的关系。

ＩＴＳ ｋｊ ＝ ｆｊ（Ｑｋｊ，β ｊ，μ ｋｊ），　 ｊ ＝ １，…，Ｎ；ｋ ＝ １，…，Ｋ （２）
其中ＩＴＳ ｋｊ 是银行ｋ投入ｊ的总差额，Ｑｋｊ 是影响投入ｊ效用的外部环境变量向量，
β ｊ是系数向量，μ ｋｊ 为干扰项。利用（２）式估计的方程系数，预测每家银行每种
投入的总差额（ＩＴ^Ｓ ｋｊ），根据预测总差额调整原始的投入数据，得到调整后的投
入数据ｘｋａｄｊｊ ，即有：

ＩＴ^Ｓ ｋｊ ＝ ｆｊ（Ｑｍｊ ，^β ｊ），　 ｊ ＝ １，…，Ｎ；ｋ ＝ １，…，Ｋ （３）
ｘｋａｄｊｊ ＝ ｘｋｊ ＋ ［Ｍａｘ ｋ｛ＩＴ^Ｓ ｋｊ｝－ ＩＴ^Ｓ ｋｊ］，　 ｊ ＝ １，…，Ｎ；ｋ ＝ １，…，Ｋ （４）

　 　 采用经调整的投入数据及原产出数据，就消除了外部环境对投入的影响，
然后根据Ａｌｙ ｅｔ ａｌ．（１９９０）考虑投入要素价格的ＤＥＡ模型，其中σ为成本效率，
即：

ｍｉｎσ

ｓ． ｔ．
ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ ｙｋｇ ≥ ｙｋ′ｇ，　 ｇ ＝ １，…，Ｇ


ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ珋ｙｋｇ ≥ 珋ｙｋ′ｇ，　 ｂ ＝ １，…，Ｂ


ｋ

ｋ ＝ １
ｚｋ ｘｋｎ ≤ σｘｋ′ｎ，　 ｎ ＝ １，…，Ｎ
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ｚｋ ≤ １，　 ｋ ＝ １，…，Ｋ （５）
　 　 估算出配置效率（ＡＥ）和技术效率（ＴＥ），按照Ｓａｔｈｙｅ（２００１）的Ｘ效率衡量
方法，Ｘ效率＝ ＴＥ × ＡＥ，考虑到Ｘ效率不包括规模效率（Ａｖｋｉｒａｎ，１９９９；黄宪
等，２００８），即有：

Ｘ效率＝ ＰＴＥ × ＡＥ （６）
其中ＰＴＥ为纯技术效率，通过修改模型（５）的约束条件ｚｋ≤１为ｚｋ ＝ １而得到。

由于ＤＥＡ模型无法处理随机误差，进而影响效率的准确估算；同时样本量
少时容易导致有效值过多。因此本文参照Ｆｅｒｒｉｅｒ ａｎｄ Ｈｉｒｓｃｈｂｅｒｇ（１９９７）的方
法，采用Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法来消除随机误差的影响和克服有效值过多的问题，即：

①采用原始投入产出集（Ｘ，Ｙｇ，Ｙｂ），得到各银行的效率值集Ｍ ＝ （μ１ ，
…，μＴ ）；

②计算Ｘ的有效投入Ｘ，即Ｘ ＝ Ｄ·Ｘ，其中Ｄ为效率值μ１ ，…，μＴ 的Ｔ
× Ｔ对角线矩阵；
③对于银行ｔ，ｔ ＝ １，…，Ｔ，从Ｍ中重复抽取Ｔ － １个效率值，并保持银行ｔ

的效率值不变从而得到新的效率值样本，Ｍｔ（ｂ）＝ ｛μ ｂ１，…，μ ｂｔ － １，μｔ ，μ ｂｔ ＋ １，…，
μ ｂＴ｝，μ ｂ 为重新抽样所得的效率值；

④构建新的投入向量Ｘｔ（ｂ）＝［Ｄｔ（ｂ）］－ １·Ｘ，其中Ｄｔ（ｂ）是效率值样本
Ｍｔ（ｂ）的Ｔ × Ｔ对角线矩阵；

⑤把Ｘｔ（ｂ）及相应产出代入方程（５）中，并根据方程（６）分别得出银行ｔ的
Ｘ效率值；

⑥重复③—⑤步骤，得到多个银行ｔ的Ｘ效率值，并取平均值作为Ｂｏｏｔ
ｓｔｒａｐＤＥＡ法的银行ｔ的Ｘ效率值。

三、投入产出及数据说明

由于投入产出项过多会影响效率评估（Ｂｅｒｇｅｒ ａｎｄ Ｈｕｍｐｈｒｅｙ，１９９７），因此
本文选择短期资产、长期资产、不良贷款率三项产出和劳动、资本存量、存款三
项投入。

（一）产出

考虑到中国的银行对利率的自主抉择权小，人民银行对利率的调整往往使
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银行的收入和利润发生较大变动，进而影响银行效率；同时银行的大量没有在
报表中反映的逾期贷款及其利息收入虚增了利润（张健华，２００３ａ），采用收入或
利润的方法来衡量产出往往并不能真正体现银行的效率水平，因而许多研究人
员把银行作为产出贷款和投资的中介机构，来规避此问题。同样，本文根据资
产的流动性与收益性，将意愿产出分为短期资产和长期资产，短期资产包括短
期贷款、短期投资、贴现、进出口押汇、透支、存放或拆借金融机构款、存放人行
款项（去除法定准备金）；长期资产包括中长期贷款、中期流动资金贷款、长期
投资。

采用不良贷款率表示非意愿产出，非意愿产出转换中的ｗ值采用最高不良
贷款率与最低不良贷款率之和。不良贷款在银行财务报表中并没有得到体现，
尤其是国有银行大量的不良贷款既没有在报表中反映出，也没有提取足够的呆
账准备（张健华，２００３ａ；王聪和谭政勋，２００５）。在目前银行公开的年报数量有
限的条件下，难以获得多数银行２００１年前的不良贷款数据。由于银行一般采
用冲减权益或呆账准备的方式处理不良贷款，因此本文假设银行每年不良贷款
总额分别与其当年的坏账准备和转出表外的不良资产具有线性关系，分别利用
国有银行和非国有银行当年的坏账准备和转出表外的不良资产与不良贷款总
额所建立的回归方程，估算没有公布的国有银行和非国有银行的不良贷款
数据。

令Ｏｔ，Ｃｔ，Ｐｔ，Ｌｔ为银行ｔ年的所有者权益、资本金、利润和转出表外的不良
资产，则有

Ｌｔ ＝ （Ｏｔ－１ － Ｏｔ）＋ （Ｃｔ － Ｃｔ－１）＋ Ｐｔ （７）

（二）投入及投入价格

采用与王聪和谭政勋（２００５）同样的观点，即将存款作为一项投入，本文的
存款除了包括各种类存款外，还包括银行的借入款及债券融资款项、股本和资
本公积，同时劳动采用营业费用减去折旧来衡量，资本存量以固定资产净值来
衡量；投入价格采用王聪和谭政勋（２００５）的方法，即固定资产价格为当年固定
资产折旧除当年固定资产净值，劳动价格为营业费用减去当年固定资产折旧后
除以总资产，存款价格为利息支出除以存款。

（三）环境变量

环境变量有多种，影响Ｘ效率的因素从另一角度来看也是影响Ｘ无效率的
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因素，因此本文在参考张健华（２００３ｂ）、朱南等（２００４）、甘小丰（２００７）和黄宪等
（２００８）对外部环境分析的基础上选定外部环境因素，与上述文献不同的是，本
文将外部环境分为两类：一类为异质外部环境，包括规模、所有制、银行结构，即
除了这些外部环境外，所有银行所面对的外部环境是一致的；另一类为同质外
部环境，即对不同银行来说这种环境是没有差别的，包括经济发展水平、人民银
行规定的存贷利差。采用此分类的目的主要是为了考察银行在同等外部环境
及控制外部环境下的效率差异。本文以总资产来衡量规模，并将所有制分为国
有银行〔３ 〕、非国有上市股份制银行（以下简称“上市银行”）和非国有股份制非
上市银行（以下简称“非上市银行”）；银行结构以银行资产市场份额来衡量，以
一年期平均存贷利差〔４ 〕代表存贷利差，以人均ＧＤＰ和固定资产投资规模来衡
量经济发展水平。

（四）数据来源
由于ＤＥＡ法要求采用平衡数据，而国内银行成立时间长短不一，因而选择

１９９７年以前成立的１５家银行作为研究对象。人均ＧＤＰ和固定资产来源于
１９９７—２００７年的《中国统计年鉴》，其他所有数据来源于１９９７—２００７年的《中
国金融年鉴》、各银行网站公开的年报、ＣＣＥＲ色诺芬金融研究数据库和Ｗｉｎｄ
金融资讯终端。其中建设银行的资本存量以物业及设备净值来衡量；少数样本
的短期贷款采用流动资产贷款衡量，中长期贷款采用固定资产贷款来衡量；建
设银行和中国银行部分年度的短期投资采用经营性债券投资来衡量，中长期投
资采用持有至到期的债券投资来衡量；１９９６年工商银行的金融往来采用１９９７
年的标准进行了调整。

四、经验结果
由于中国储蓄率相对较高，银行并不受投入的约束，因此其目标不是在既

定投入约束下的产出最大化，而是资金丰裕条件下实现目标产出，因此本文选
择投入导向的ＤＥＡ模型。

（一）外部环境与投入差额

模型（２）的具体函数设定为：

〔３ 〕
〔４ 〕

在本文研究期内均将国有商业银行视作未上市。
因利率多次调整，每年的平均存贷利差以相应利差执行时间长度为权重加权计算。
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ＩＴＳ ｋｊ ＝ ｃ ＋ β１Ｄ１ ＋ β２Ｄ２ ＋ β３Ｋ ＋ β４Ｋ
２ ＋ β５Ｈ ＋ β６Ｈ

２ ＋ β７Δｉ ＋ β８Δｉ
２

　 ＋ β９ ｙ ＋ β１０ ｙ
２ ＋ β１２ Ｉ ＋ β１３ Ｉ

２ ＋ μ （８）
其中Ｄ１、Ｄ２ 分别代表国有银行、上市银行，相应的类别数值为１，其他为０。考
虑到所有解释变量均可能与无效率之间存在非线性关系，所以都增加了二次
项。Ｋ、Ｈ、Δｉ、ｙ、Ｉ分别代表规模、银行结构、存贷利差、人均ＧＤＰ、社会固定资产
投资。对存款、劳动差额采用Ｐｏｏｌｅｄ ＥＧＬＳ（Ｐｅｒｉｏｄ ＳＵＲ）法，对固定资产采用
Ｐｏｏｌｅｄ ＩＶ ／ Ｔｗｏｓｔａｇｅ ＥＧＬＳ（Ｐｅｒｉｏｄ ＳＵＲ）法回归；同时根据系数的显著性及拟合
结果对模型（８）的解释变量进行了调整，结果如表１。

表１　 投入差额与外部环境的回归结果
变量 存款 固定资产 劳动 变量 存款 固定资产 劳动

ｃ
８． ９７２ ＋ Ｅ３

（０． ０１６）
－ ３． ９８７ ＋ Ｅ４

（０． ０３８）
１． ３０７ ＋ Ｅ４

（０． ０００） Δｉ２
４ ． １０２ ＋ Ｅ２

（０． ０６７）
２． ２３９ ＋ Ｅ２

（０． ０３３）
５． １００ ＋ Ｅ２

（０． ０６２）
Ｄ１

１ ． １３６ ＋ Ｅ

（０． ００１）
８． ４２４ ＋ Ｅ３

（０． ０００）
９． ９５８ ＋ Ｅ２

（０． ０００） ｙ
１． ９５０ － Ｅ１

（０． ０４４）
３． ８４３ ＋ Ｅ１

（０． ０２８）
－ ７． ９２３ － Ｅ２

（０． ０３６）
Ｋ

１． ７７２ － Ｅ２

（０． ０５６）
１． ００５ ＋ Ｅ１

（０． ０３４）
１． １１４ － Ｅ２

（０． ０５１） ｙ２
－ ２． １３０ － Ｅ６

（０． ０８５）

Ｋ２
－ ６． ４８０ － Ｅ５

（０． ０７１）
－ ４． ９００ － Ｅ４

（０． ０２７） Ｉ
－ ５． ５６２ － Ｅ２

（０． ０４０）
－ １． １７０ － Ｅ２

（０． ０１６）
－ ５． １３４ － Ｅ２

（０． ０８７）
Ｈ

－ ６． ８４６

（０． ００６）
－ ３． ９３５ ＋ Ｅ４

（０． ０５９）
－ ６． １９８ ＋ Ｅ３

（０． ０２２） Ｉ２
２ ． ４５０ － Ｅ７

（０． １０１）
３． ３４０ － Ｅ７

（０． ０７５）
２． ６００ － Ｅ７

（０． ０５０）

Ｈ２
８ ． １０８ ＋ Ｅ３

（０． ０１５）
５． ２３５ ＋ Ｅ４

（０． ００７）
５． ３９０ ＋ Ｅ３

（０． ０３６） 珔Ｒ２ ０ ． ５２１ ０． ７２６ ０． ６６３

Δｉ
－ ３． ９１６ ＋ Ｅ３

（０． ０４６）
－ １． ８２０ ＋ Ｅ４

（０． ０５１）
－ ５． ０６５ ＋ Ｅ３

（０． ０１８） ＤＷ ２． ０７８ １． ９３８ １． ９７６

注：括号内的值为ｐ值，、、分别表示１０％、５％、１％的显著性水平，双尾检验。

Ｄ１、Ｋ、Ｈ２、Δｉ２、Ｉ２ 的系数均为正，说明它们与投入差额正相关；Ｈ、Δｉ、Ｉ的系
数均为负，说明它们与投入差额负相关。此外，三模型均移除了Ｄ２，实际上所有
权的划分变为国有银行与非国有银行。模型相应系数均显著，说明外部环境对
投入差额确实有影响；而模型的珔Ｒ２ 均大于０． ５，说明模型具有良好的解释力，外
部环境可以解释大部分投入差额。

（二）Ｘ效率总体变化趋势

总体来看，银行Ｘ效率呈先较快下降、后缓慢提高的趋势，其中１９９９年是
拐点（图１）。ＤＥＡ模型结果显示，在不控制外部环境、控制异质外部环境和控
制外部环境的条件下，１９９６—１９９９年Ｘ效率分别年均下降６． ０７％、８． ５７％和
２． ９５％，１９９９—２００６年分别年均增长４． ３９％、３． ８８％和０． ８１％；而ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ



第１期 李胜文、李新春、李大胜：非意愿产出、外部环境和商业银行Ｘ效率 １０７　　

图１　 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ前后Ｘ效率变化趋势
　 　 注：ａ、ｂ、ｃ分别代表未经ｂｏｏｔｓｔｒａｐ抽样条件下未移除外部环境、移除异质外部环境、移
除外部环境的结果；ａａ、ｂｂ、ｃｃ表示经ｂｏｏｔｓｔｒａｐ重复抽样后未移除外部环境、移除异质外部
环境、移除外部环境的结果。以下表格内相同符号均为此含义。

结果显示，１９９６—１９９９年Ｘ效率分别年均下降１２． ８５％、１２． ８２％和６． ６３％，
１９９９—２００６年分别年均增长５． ５１％、４． ６３％和５． ６５％（表２），经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法纠
正后Ｘ效率先降后升的趋势更为明显。此变化趋势与徐传谌和齐树天（２００７）
未控制风险的参数法结果的不同之处在于，本文的Ｘ效率出现波动，这与王聪
和邹朋飞（２００６）考虑资本结构和风险因素的参数法结果和迟国泰等（２００５）未
考虑风险的参数法结果较为相似，尤其是仅控制异质外部环境条件下的Ｂｏｏｔ
ｓｔｒａｐＤＥＡ的变化形状更为接近，所不同的是，本文中ＤＥＡ法的Ｘ效率平均值
相对较高，而ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ法的相应值则相对略低。同时本文ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ
的Ｘ效率水平也比黄宪等（２００８）未考虑非意愿产出ＤＥＡ法的结果低，这是抑
制了ＤＥＡ模型随机误差影响效率估算和考虑了非意愿产出的缘故。

表２　 １９９６—２００６年银行Ｘ效率年均值及年增长率
ＤＥＡ ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ ａａ年增长率（％） ｃｃ年增长率（％）

ａ ｂ ｃ ａａ ｂｂ ｃｃ
１９９６—
１９９９

１９９９—
２００６

１９９６—
１９９９

１９９９—
２００６

工商银行 ０． ８２１ １． ０００ １． ０００ ０． ６４７ ０． ６８６ ０． ８９４ － １７． ５７ ３． ６２ － ０． ３２ ４． ８０
农业银行 ０． ７３５ ０． ８１７ ０． ８８１ ０． ４８８ ０． ４８４ ０． ６６５ － ３． ３９ ４． ５１ － ９． １０ ２． ５９
中国银行 ０． ６８６ ０． ７２６ ０． ７６９ ０． ５６１ ０． ６９４ ０． ７３２ － ８． ６３ ７． ６９ － １１． １５ ９． ６５
建设银行 ０． ７６３ ０． ７８５ ０． ８７２ ０． ６４５ ０． ６７４ ０． ８５３ － ３． ８１ ７． ５３ － ５． ５６ ６． ０９
交通银行 １． ０００ １． ０００ １． ０００ ０． ７６９ ０． ７２９ ０． ８５４ － １０． ７５ １． ２４ － ９． ６１ ３． ８５
中信银行 ０． ８８２ ０． ８２５ ０． ８２３ ０． ５８１ ０． ５７２ ０． ５９３ － １８． ４１ ６． ８９ － ２６． ０９ １４． ６７
华夏银行 ０． ８５０ ０． ６９６ ０． ６８５ ０． ６４０ ０． ６３７ ０． ６０２ － ４． ５３ ４． ２２ － ６． ８３ ９． ２９
民生银行 ０． ９８２ ０． ８５０ ０． ７５６ ０． ６７０ ０． ６６０ ０． ６１６ － ３． ８９ ４． ００ － ０． １２ ８． ３５
深发银行 ０． ８７５ ０． ９３９ ０． ９０９ ０． ５３５ ０． ５６６ ０． ５０７ － １１． ８０ ６． ９７ － ２０． ３８ １１． ８３
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（续表）
ＤＥＡ ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ ａａ年增长率（％） ｃｃ年增长率（％）

ａ ｂ ｃ ａａ ｂｂ ｃｃ
１９９６—
１９９９

１９９９—
２００６

１９９６—
１９９９

１９９９—
２００６

招商银行 ０． ９１９ ０． ９０７ ０． ８９９ ０． ６７６ ０． ６５６ ０． ７１０ － ９． ７０ ６． ３５ － １７． ４０ １２． ０１
兴业银行 ０． ９４８ ０． ８８８ ０． ８４５ ０． ６６５ ０． ６３８ ０． ６２１ － ３． ２５ ２． ８９ － ５． ２９ ７． ９７
浦发银行 １． ０００ １． ０００ ０． ９９４ ０． ７０６ ０． ６８３ ０． ７２９ － ９． ２１ ４． ９９ － ６． ２６ ７． ４７
恒丰银行 ０． ９４０ ０． ７３２ ０． ６１４ ０． ７５９ ０． ６７７ ０． ５５６ － ８． ９２ ０． ００ ０． ３５ ９． ４０
光大银行 ０． ９１１ ０． ８３２ ０． ８２５ ０． ５９７ ０． ５５２ ０． ５４５ － １８． ７０ ８． ６８ － ２５． ４０ １９． ７３
广发银行 ０． ５２６ ０． ４８８ ０． ４１５ ０． ５１７ ０． ３６０ ０． ３００ １５． ８９ ３． ５５ ３２． ２８ ５． ２４
加权平值 ０． ７８９ ０． ８４３ ０． ８８９ ０． ６１１ ０． ６４２ ０． ７８７ － １２． ８５ ５． ５１ － ６． ６３ ５． ６５
离散系数 ０． １５４ ０． １６６ ０． １９２ ０． １３２ ０． １５７ ０． ２３５ － １． ０９ ０． ５１ － １． ８９ ０． ５０

同时Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法纠正前后Ｘ效率有较大幅度的下降，在不控制外部环境、
控制异质外部环境、控制外部环境的条件下，１９９６—２００６年Ｘ效率同比分别下
降２２． ６４％、２３． ８１％和１１． ４１％，其主要原因是Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ在一定程度上消除了
ＤＥＡ模型把随机误差当成效率对Ｘ效率估算所造成的偏差，这也说明在样本量
较少的条件下传统ＤＥＡ模型所估计的效率值与实际有较大偏差。

图２显示，在未控制外部环境的条件下，ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ估算的Ｘ效率中位
数基本大于加权数〔５ 〕，表明总体上规模大的银行其Ｘ效率相对较低，而规模小
的银行Ｘ效率相对较高。控制异质外部环境后，仅有约半数年份的中位数大于
加权数，表明消除不同外部环境对Ｘ无效率的影响后，银行Ｘ效率相对大小就
与规模大小的相关性较低。当控制外部环境后，Ｘ效率中位数全部大于加权
数，这就意味着规模大的银行Ｘ效率相对较高。因此外部环境对不同规模银行
的影响不同，从图２的结果来看，外部环境增加了规模大的银行Ｘ无效率，而规
模小的银行更能适应外部环境。

（三）随机误差与Ｘ效率

Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法可以消除ＤＥＡ模型的误差。为了进一步证明随机误差对Ｘ效
率的变化在统计上是否显著，本文采用Ｗｉｌｃｏｘｏｎ Ｒａｎｋ Ｓｕｍ Ｔｅｓｔ法考察Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ
前后各银行在相同条件下Ｘ效率的差异是否显著。选择非参数的Ｗｉｌｃｏｘｏｎ
Ｒａｎｋ Ｓｕｍ Ｔｅｓｔ主要是考虑到Ｘ效率不一定服从正态分布且各银行对应的样本
量少，难以满足参数统计法的前提。结果显示，不管是否控制外部环境对Ｘ无
效率的影响，ＤＥＡ与ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ二者估算的所有银行Ｘ效率差异均非常显

〔５ 〕 以银行资产为权重。
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图２　 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ后Ｘ效率加权数与中位数
　 　 注：ａａ、ｂｂ、ｃｃ后的“加”和“中”，分别表示相应值的加权数和中位数；以下表格内相同
符号均为此含义。
著（表３），说明本研究中ＤＥＡ模型的随机误差严重影响Ｘ效率估算。

与ＤＥＡ法相比，ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ所估算的Ｘ效率值均明显地下降（表２），年
均下降２４． ２５％。其中，下降幅度最大的深圳发展银行，年均下降４０． ９３％；其
后是光大银行和中国农业银行，年均下降幅度分别为３３． ９８％和３３． ００％。下
降幅度最小的是中国银行，年平均下降９． １９％；其次为中国建设银行和恒丰银
行，年均下降幅度分别为１０． ６３％和１２． ０７％。下降幅度的最小值与最大值相
差３． ４５倍。从表３还发现，控制异质外部环境或外部环境并经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法纠
正后，中国银行的Ｘ效率排名由第１４位和第１１位，分别提升至第２位和第４
位；深圳发展银行则由第４位和第４位，分别下降至第１２位和第１４位；而广东
发展银行的排名基本保持不变。因此ＤＥＡ模型的随机误差对不同银行效率的
影响程度差异较大，如果忽略ＤＥＡ模型的随机误差，就有可能使估算的效率值
严重偏离真实值，并混淆银行效率值的相对大小。

（四）银行Ｘ效率比较

基于前述结果，对银行Ｘ效率的判断就采用ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ的结果。如表３
所示：１９９６—２００６年在未控制外部环境时，Ｘ效率排名前４位的依次为交通银
行（０． ７６９）、恒丰银行（０． ７５９）、浦东发展银行（０． ７０６）和招商银行（０． ６７６），全
部为非国有银行，３家为上市银行；而Ｘ效率排名最后４位的依次为农业银行
（０． ４８８）、广东发展银行（０． ５１７）、深圳发展银行（０． ５３５）和中国银行（０． ５６１），２
家为国有银行，１家为上市银行。在控制异质外部环境对Ｘ无效率的影响后，
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即将所有银行置于同样的外部环境中，Ｘ效率较高的依次为交通银行（０． ７２９）、
中国银行（０． ６９４）、工商银行（０． ６８６）、浦东发展银行（０． ６８３），２家为国有银行，
２家为上市银行；Ｘ 效率最低的依次为广东发展银行（０． ３６０）、农业银行
（０． ４８４）、光大银行（０． ５５２）、深圳发展银行（０． ５６６），１家为国有银行，１家为上
市银行；控制全部外部环境变量后，工商银行（０． ８９４）、交通银行（０． ８５４）、建设
银行（０． ８５３）、中国银行（０． ７３２）占据Ｘ效率前４位，其中３家为国有银行，１家
为上市银行；广东发展银行（０． ３６０）、深圳发展银行（０． ５０７）、光大银行
（０． ５４５）、恒丰银行（０． ５５６）的Ｘ效率相对较低，全部为非国有银行，１家为上市
银行。由此可见Ｘ效率高低与银行所有制并无必然的联系。

在外部环境影响下，Ｘ效率下降幅度最大的依次为工商银行、农业银行、建
设银行、中国银行，下降幅度分别为２７． ６３％、２６． ６２％、２４． ３８％、２３． ３６％，Ｘ效
率上升幅度最大的依次为广东发展银行、恒丰银行、光大银行、民生银行，上升
幅度分别为７２． ３３％、３６． ５１％、９． ５４％、８． ７７％。尽管广东发展银行、光大银行
利用外部环境大幅提高了Ｘ效率，但由于其Ｘ效率基数较低，因此仍处于最低
水平。总的来说，国有银行Ｘ效率相对较低，非国有银行的Ｘ效率水平则因银
行而异；而Ｘ效率高的银行大多为上市银行，但也有的上市银行Ｘ效率较低，因
此所有权和上市与银行Ｘ效率高低之间并无明显的关联。

总体来看，未控制外部环境对Ｘ无效率的影响时，国有银行的Ｘ效率水平
相对较低，整体上处于中下水平，尤其是农业银行和中国银行的Ｘ效率水平更
低；而非国有银行则呈现两极分化，但大部分处于中上水平，部分处于中下水
平。控制异质外部环境或外部环境对Ｘ无效率的影响后，国有银行的Ｘ效率相
对水平出现较大幅度的提高；而非国有银行变化幅度各不相同，恒丰银行、广东
发展银行出现较大幅度的下降，其他非国有银行有升有降，但变化幅度不大（表
２）。从表３可见，外部环境对工商银行、农业银行、中国银行、建设银行、恒丰银
行、交通银行和广东发展银行的Ｘ无效率产生显著影响，其他银行受外部环境
的影响并不显著。需要说明的是，外部环境对工商银行、农业银行、中国银行、
建设银行、交通银行Ｘ无效率具有显著正效应，而对恒丰银行、广东发展银行Ｘ
无效率具有显著负效应（表２）。这就说明国有银行和交通银行适应当前经济
环境的能力相对较弱，而恒丰银行、广东发展银行则利用当前外部环境大幅降
低了Ｘ无效率；至于其他非国有银行，尽管外部环境影响了其Ｘ无效率数值及
排名，但统计上并不显著，因此外部环境对其Ｘ无效率来说是中性的。
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表３　 Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法及外部环境对Ｘ效率的影响
Ｘ效率排名 Ｚ值及ｐ值

ＤＥＡ ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ的影响 外部环境的影响
ａ ｂ ｃ ａａ ｂｂ ｃｃ ａａａ ｂｂｂ ｃｃｃ ａａｂｂ Ａａｃｃ

交通１ １ １ １ １ ２
－ ２． ６６７

（０． ００８）
－ ２． ８０３

（０． ００５）
－ １． ６００
（０． １１０）

－ ０． １５３
（０． ８７８）

－ １． ７７８

（０． ０７５）

浦发１ １ ３ ３ ４ ６
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ０． ７１１
（０． ４７７）

－ ０． ２６７
（０． ７９０）

民生３ ７ １２ ５ ７ ９
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ３１２

（０． ０２１）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ０００
（１． ０００）

－ ０． ６２２
（０． ５３４）

兴业４ ６ ８ ６ ９ ８
－ ２． ８４５

（０． ００４）
－ ２． ９３７

（０． ００３）
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ０． ０８９
（０． ９２９）

－ ０． ６２２
（０． ５３４）

恒丰５ １２ １４ ２ ５ １２
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ １． ０６７
（０． ２８６）

－ ２． ３５７

（０． ０１８）

招商６ ５ ５ ４ ８ ５
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ８４５

（０． ００４）
－ ０． ７５６
（０． ４５０）

－ １． １５６
（０． ２４８）

光大７ ８ ９ １０ １３ １３
－ ２． ９４０

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ８９０
（０． ３７４）

－ ０． ８００
（０． ４２４）

中信８ ９ １０ １１ １１ １１
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ７１２
（０． ４７７）

－ ０． ０４４
（０． ９６５）

深发９ ４ ４ １３ １２ １４
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ８４５

（０． ００４）
－ １． １１２
（０． ２６６）

－ ０． ２６７
（０． ７９０）

华夏１０ １５ １３ ９ １０ １０
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ３５７
（０． ７２１）

－ ０． ４４５
（０． ６５７）

工商１１ １ １ ７ ３ １
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ７５６

（０． ００６）
－ ２． ６６７

（０． ００８）
－ １． ７７８

（０． ０７５）

建设１２ １１ ７ ８ ６ ３
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ １． ９５６

（０． ０５０）
－ ２． ８４５

（０． ００４）

农业１３ １０ ６ １５ １４ ７
－ ２． ７５６

（０． ００６）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ６２３
（０． ５３３）

－ ２． ９３４７

（０． ００３）

中国１４ １４ １１ １２ ２ ４
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３６

（０． ００３）
－ １． ９５６

（０． ０５０）
－ ２． ９３４

（０． ００３）

广发１５ １３ １５ １４ １５ １５
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ２． ９３４

（０． ００３）
－ ０． ２７６
（０． ７９０）

－ ２． ９３６

（０． ００３）
注：括号外为Ｚ值，括号内为ｐ值，、、分别表示１０％、５％、１％的显著性水平，

双尾检验；ａａａ、ｂｂｂ、ｃｃｃ、ａａｂｂ、ａａｃｃ分别表示ａ和ａａ、ｂ和ｂｂ、ｃ和ｃｃ、ａａ和ｂｂ、ａａ和ｃｃ的
比较。

不控制外部环境的条件下，本文对Ｘ效率最低的银行判断上与迟国泰等
（２００５）未考虑风险的参数法结果基本一致，不同之处在于本文结果显示深圳发
展银行的效率相对较低；同时，对Ｘ效率最高的银行判断上，尽管均认为非国有
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银行具有更高的效率，但相对顺序不同，最大的区别在于本文认为建设银行只有
中等效率水平、交通银行具有较高的效率水平，而迟国泰等（２００５）则持相反观点；
在同期的总体效率平均水平上，本文的结果也仅为其平均效率值的６４． ３３％。

与王聪和邹朋飞（２００６）经资本结构和风险调整后的参数法结果一样，本文也
认为恒丰银行、浦东发展银行、民生银行的Ｘ效率相对较高；不同的是，王聪和邹
朋飞（２００６）认为建设银行、工商银行、兴业银行、交通银行的Ｘ效率相对较低，而
本文发现交通银行和兴业银行的效率相对较高，建设银行、工商银行的效率则处
于中等水平。其同期的总体效率水平与本文接近，二者之比为１ ∶ ０． ９２。　

与黄宪等（２００８）未考虑非意愿产出但控制外部环境的ＤＥＡ法的结果一
样，本文也认为中国银行、建设银行、交通银行的Ｘ效率相对较高，广东发展银
行、深圳发展银行的Ｘ效率水平处于最低层次，农业银行、华夏银行的Ｘ效率则
处于中等水平。不同的是，本文认为光大银行的Ｘ效率相对水平较低，而中国
工商银行的Ｘ效率相对水平较高，黄宪等（２００８）则与此观点相反，且本文同期
银行Ｘ效率总体水平在ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ条件下只有黄宪等（２００８）的８１． ２６％，在
传统ＤＥＡ条件下则为９９． ０２％。

值得注意的是，本文认为深圳发展银行Ｘ效率水平处于较低的水平，这与少数
文献（张健华，２００３ａ；黄宪等，２００８）相同，与大多数文献（迟国泰等，２００５；王聪和谭政
勋，２００５；徐传谌和齐树天，２００７）差距较大，但本文ＤＥＡ结果则与大多数研究人员一
致，可见经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ后，深圳发展银行的Ｘ效率水平出现较大幅度下降。此外，与
大多数研究人员（甘小丰，２００７；王聪和谭政勋，２００５；迟国泰等，２００５；王聪和邹朋
飞，２００６）一样，本文也认为广东发展银行和农业银行的Ｘ效率值处于最低水平。

（五）上市与银行Ｘ效率

为了考察银行上市对其Ｘ效率是否有显著影响，本文选择考察交通银行、
民生银行、招商银行、华夏银行和浦东发展银行上市前后Ｘ效率的变化。由于
上市时间长短不一致，因此对上市较迟的交通银行采用ＯｎｅＳａｍｐｌｅ Ｔ Ｔｅｓｔ法检
验，而其他４家银行则采用Ｗｉｌｃｏｘｏｎ Ｒａｎｋ Ｓｕｍ Ｔｅｓｔ法检验。结果显示，交通银
行、民生银行和招商银行在控制外部环境条件下，上市前后Ｘ效率才有显著变
化；在不控制外部环境的条件下，上市前后Ｘ效率变化不显著。不管是否控制
外部环境，华夏银行和浦东发展银行的Ｘ效率在上市前后变化均不显著（表
４）。因此从总体上来看，在外部环境约束下上市对银行Ｘ效率改善的贡献并不
明显，上市与银行Ｘ效率高低之间不存在必然的联系。
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表４　 上市前后Ｘ效率变化的检验
ａａ ａａ ｂｂ ｂｂ ｃｃ ｃｃ

ｔ值或ｚ值 ｐ值 ｔ值或ｚ值 ｐ值 ｔ值或ｚ值 ｐ值
交通银行 － ０． ７９１ ０． ４５２ － １． ５７９ ０． １５３ － ２． ０９８ ０． ０６９
华夏银行 － １． ４６１ ０． １４４ － ０． ７３０ ０． ４６５ － １． ４６１ ０． １４４
民生银行 ０． ０００ １． ０００ － １． ４６１ ０． １４４ － １． ８２６ ０． ０６８
招商银行 － １． ２１４ ０． ２２５ － ２． ０２３ ０． ０４３ － １． ８２６ ０． ０６８
浦发银行 － ０． ７３０ ０． ４６５ － １． ４６１ ０． １４４ － １． ６０４ ０． １０９

注：表示１０％的显著性水平，双尾检验。

（六）对结果的解释

本文采用银行１９９６—２００６年配置效率、技术效率、投入产出差额的年均值
和银行具体情况分析其对Ｘ效率的影响。

１． 从配置效率来看，最高的是工商银行、建设银行、兴业银行和恒丰银行，
配置效率为１；最低依次为民生银行、光大银行、中信银行、华夏银行，配置效率
分别为０． ８１１、０． ８２７、０． ８５３、０． ８６６。整体水平为０． ９３０，明显高于同期Ｘ效率总
体水平０． ６３０，说明配置效率对Ｘ效率水平影响较小。

２． 从纯技术效率来看，民生银行、交通银行、恒丰银行、华夏银行的纯技术
效率较高，分别为０． ８３４、０． ７９７、０． ７５９、０． ７５４，因此尽管民生银行和华夏银行的
配置效率相对较低，但由于其纯技术效率具有较高的水平，因而Ｘ效率也相对
较高；农业银行、广东发展银行、深圳发展银行、中国银行的纯技术效率相对较
低，依次为０． ５０４、０． ５６７、０． ５７２、０． ６３１，这４家银行在配置效率相对水平并不高
的情况下，纯技术效率过低导致其Ｘ效率也相对较低。整体上看，银行的纯技
术效率为０． ６８２，与同期Ｘ效率总体水平接近，说明Ｘ效率高低主要是由纯技术
效率造成的。

总体上纯技术效率与有效值１存在０． ３１８的差距，说明有较大的改进空
间，因此本文进一步考察了投入差额。为了便于比较不同投入产出水平的银行
投入差额，本文采用投入差额与投入之比作为分析依据。总体上投入差额与投
入之比的平均水平为２３． ５３％，即银行需要减少２３． ５３％的投入；恒丰银行、民
生银行、交通银行和招商银行的投入差额与投入之比的水平相对较低，分别为
０． ６１％、１１． ６３％、１３． ６２％、１９． ９０％，因此其纯技术效率水平相对较高；广东发
展银行、深圳发展银行、华夏银行、中信银行、光大银行、农业银行的投入差额与
投入之比的水平相对较高，分别为５０． ７７％、４５． ４６％、３６． ５１％、３６． ３５％、
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３５． ２９％、３１． ４０％，说明它们存在严重的过度投入，因而导致了这些银行的纯技
术效率相对较低。但工商银行、建设银行、中国银行的投入差额与投入的比例
也很小，分别为０． ２２％、７． １７％、８． ６８％，其纯技术效率也并非处于领先水平；而
兴业银行、浦东发展银行尽管其投入差额占其投入的比重大，分别为３２． ００％、
３０． ２８％，即其过度投入情况也较严重，但其纯技术效率并不低。

３． 从三种投入差额与其投入的比较来看，广东发展银行的劳动投入差额与
投入之比较高，比存款和固定资产的相应值分别高出１６． ７２和１５． １１个百分点，说
明劳动存在相对明显的过度投入。而浦东发展银行和中信银行的固定资产投入
差额与投入之比明显高于劳动和存款投入，其中浦东发展银行分别高出１７． ００和
２４． ０７个百分点，中信银行分别高１３． ４０和４． １２个百分点，说明它们应该大力缩
减固定资产投入；其他银行三种投入差额与投入的比值相差不大。从产出差额
来看，仅深圳发展银行的产出略有不足，其产出总体上需提高０． ６３％。

４． 从银行具体情况分析，所有权形式对银行Ｘ效率有一定程度的影响，但
不并显著，但异质环境对银行Ｘ效率的影响十分显著，其中主要是异质环境中
的规模和银行结构的影响，国有银行遍布全国县级以上行政区域，机构十分庞
大，规模和市场份额也相对占优。对于位于经济发展不发达的地区的国有银行
而言，其业务较少，因此经营成本相对较高，往往处于亏损经营状况，但为了保
障当地对金融服务的零散需求，国有银行并不能撤销当地的分支机构。国有银
行不少年份在产生巨额亏损的情形下，税额也是相当多，这是因为在经济发达
地区，国有银行获利较多，所以税额较高，但在经济欠发达地区国有银行亏损额
也较大，因此把全国各个独立核算的分支机构汇总成总的利润表时，就出现了
巨额税负与低利润并存的情况，国有银行税负也显得相对较重，例如：农业银行
１９９５年、２００４年、２００５年的所得税税率分别为５５． ００％、７６． ２７％、８６． ７５％。非
国有银行分支机构往往集中于经营环境相对较好的大中型城市，因此经营业绩
和管理效率显得较高。

总之，银行的配置效率相差不大且均处于较高的水平，而纯技术效率水平
较低，因此Ｘ效率主要取决于纯技术效率。从投入差额来看，各银行均存在一
定程度上的过度投入，总体上看投入差额与纯技术效率并无密切关联，但从非
国有银行内部来看，投入过度程度低者纯技术效率高，反之则反是；国有银行之
间相比，投入过度程度低者纯技术效率也相对较高，反之则反是；而且国有银行
纯技术效率总体水平比非国有银行低；同时国有银行受除所有权以外的异质环
境影响，经营成本相对上升，Ｘ效率和管理水平相对下降。
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（七）Ｘ效率收敛性

１． α收敛
为了考察银行Ｘ效率的变化趋势，本文采用离散系数和标准差来考察其α

收敛。从图３可以发现，经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法调整前后，总体上银行Ｘ效率存在显著
的α收敛，尤其是１９９９年以后α收敛更为明显；同时发现，经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法调整
后，不管是否控制外部环境对银行Ｘ效率的影响，离散系数基本上都大于Ｂｏｏｔ
ｓｔｒａｐ法调整前，这个结果与表２中银行Ｘ效率均值的离散系数相对比，两个相对
大小正好相反，一个相对大小相符；其原因是经Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法调整后，在未控制外部
环境、控制同质外部环境、控制异质外部环境条件下，年平均离散系数分别增大了
６１． ６７％、７７． ４１％、５０． ４３％，而表２采用的Ｘ效率年均值熨平了Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法调整
后Ｘ效率的剧烈波动程度，导致两种条件下Ｘ效率离散系数相对大小不同。图４
同样显示１９９６—１９９９年期间Ｘ效率标准差有一定的起伏，但２０００年以后不管是
否控制外部环境的影响，银行Ｘ效率标准差均呈现较明显的α收敛。

图３　 离散系数

２． β收敛
绝对收敛：令Ｅ为Ｘ效率，α０、α ｃ 为待估参数，下标ｉ为银行，ｔ和Ｔ为期初

和期末，Ｔ － ｔ为观察时间长度，ε为误差项，α ｃ ＝ －（１ － ｅ － λｔ）／ ｔ，λ为收敛速度。
选取１９９６—１９９８年和２００４—２００６年的年平均值为期初值与期末值，观察长度
为９。由于自由度较小，故本文并未考虑控制变量。则：

１
Ｔ － ｔ

ｌｎ ＥｉＴ
Ｅ[ ]
ｉｔ

＝ α０ ＋ α ｃ ｌｎＥｉｔ ＋ ε ｉｔ （９）
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图４　 标准差

　 　 条件收敛：采用Ｍｉｌｌｅ ａｎｄ Ｕｐａｄｈｙａｙ（２００２）的方法利用面板数据的固定效应
模型来估计，这种估计不需要增加其他的控制变量，方法较简便。

ｄ（ｌｎＥｉｔ） ＝ ｌｎＥｉｔ － ｌｎＥｉ，ｔ －１ ＝ α０ ＋ α ｃ ｌｎＥｉ，ｔ －１ ＋ ε ｔ （１０）
其中α ｃ ＝ －（１ － ｅ － λｔ），由于本文研究期总共１１年，以３年为一时间段，以使Ｘ
效率变化更为明显，便于分析，因此将１９９８—２００６年划分为３个平均时间段，
１９９６—１９９７年不予考虑。

表５报告了（９）式和（１０）式的回归结果，从回归系数的显著性水平来看，不
管是否控制外部环境，ＤＥＡ法及ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ法估算的Ｘ效率均存在显著绝
对收敛和条件收敛。采用ＤＥＡ法并对外部环境控制后，Ｘ效率的绝对收敛速度
和条件收敛速度得到加强，收敛速度分别由０． ０８２和０． ２３３上升至０． ０９１和
０． ３３２，而采用ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ法并对外部环境控制后，绝对收敛速度出现减缓，
收敛速度由０． ３０５下降至０． １２５，但条件收敛速度出现加速，收敛速度由０． ０９５
上升至０． ２５２。

表５　 β收敛检验
绝对收敛 条件收敛

αｃ ｔ ｐ ｒ λ αｃ ｔ ｐ ｒ λ
ａ － ０． ０５８ － ３． ８６６ ０． ００２ ０． ４９９ ０． ０８２ － ０． ５０３ － ５． １０８ ０． ０００ ０． ４６３ ０． ２３３
ｂ － ０． ０６１ － ３． ８７４ ０． ００２ ０． ５００ ０． ０８８ － ０． ５６６ － ４． ８１０ ０． ０００ ０． ４３２ ０． ２７８
ｃ － ０． ０６２ － ３． ５２９ ０． ００４ ０． ４５０ ０． ０９１ － ０． ６３１ － ５． ２３５ ０． ０００ ０． ４７６ ０． ３３２
ａａ － ０． １０４ － ７． ０８８ ０． ０００ ０． ７７８ ０． ３０５ － ０． ２４７ － ３． ７７１ ０． ００１ ０． ３１３ ０． ０９５
ｂｂ － ０． １０１ － ４． ４８７ ０． ００１ ０． ５７７ ０． ２６６ － ０． ５３４ － ４． ５８１ ０． ０００ ０． ４０８ ０． ２５５
ｃｃ － ０． ０７５ － ７． ６６３ ０． ０００ ０． ８０４ ０． １２５ － ０． ５３１ － ６． ０６８ ０． ０００ ０． ５５２ ０． ２５２

注：、、分别表示１０％、５％、１％的显著性水平，双尾检验。
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银行管理的创新是一种服务创新，知识产权较难以得到保护，因此更容易
得到扩散。银行自商业化改革以后，银行更注重管理水平提高，对竞争对手的
有效率管理方式与经验加以模仿，从而提高了Ｘ效率和竞争力，这也说明银行
的商业化改革取得了一定的成效。

五、结论与局限性

本文结合银行的非意愿产出，采用四阶段ＢｏｏｔｓｔｒａｐＤＥＡ估算了１９９６—
２００６年银行的Ｘ效率，结果显示国有银行Ｘ效率处于中下水平，而非国有银行
Ｘ效率则出现两极分化，部分非国有银行处于高水平，部分水平较低。本文的
主要结论有：

１． 市场中的非竞争性外部环境对Ｘ无效率的影响因银行而异，国有银行
和少数非国有银行受外部环境影响造成Ｘ无效率上升和Ｘ效率下降，但二者的
原因不同，其中非国有银行低Ｘ效率是不适应外部环境所致，而国有银行的低
Ｘ效率是由异质外部环境造成。少数非国有银行具有较高的管理水平，能灵活
应对外部环境，并据此降低了其Ｘ无效率；外部环境对多数非国有银行来说是
中性的，因而并不增加它们的Ｘ无效率。

２． 所有权形式与银行Ｘ效率之间并没有必然的联系，对非国有银行而言，
Ｘ效率的提高主要取决于由其管理水平决定的纯技术效率改善；对国有银行而
言，它们本来就具有较高的管理水平，但异质外部环境极大地降低了其Ｘ效率
水平。

３． 各银行均存在一定程度的过度投入，这就直接导致了Ｘ效率的下降，部
分非国有银行尤为明显，而国有银行则相对不明显。

４． 上市后银行Ｘ效率的提高并不显著，银行能够上市是因为其具有较高
的Ｘ效率。

５． 整体看来，不管市场中是否存在非竞争性外部环境，１９９９年以来银行的
Ｘ效率都逐步提高，并具有较强的收敛趋势。

为避免分析过于复杂，本文未考察产出不包括非意愿产出的情形，因此考
察非意愿产出对银行Ｘ效率的影响主要是通过与现存文献相比较来实现，由于
与现存文献的Ｘ效率估算方法不尽相同，采用的投入产出口径也有差异，这种
对比难免存在瑕疵。此外，本文在用ＤＥＡ法第一阶段估算投入差额时，并未采
用Ｂｏｏｔｓｔｒａｐ法，没有消除ＤＥＡ模型的随机误差对投入差额的影响，在一定程度
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上会影响到控制外部环境时的投入差额大小。
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开放式基金资金流、资产配置
特征及其收益影响
刘京军　 吴英杰

摘　 要　 本文分析了基金规模变化中的资金流动对基金资产配置以及基金收益的影响
及影响途径，研究结果表明，基金的资金流入增加了基金的持股只数，也增加了基金的持股
比例。而持股个数较多和持股比例较高的基金，其风险调整后的超额收益也较大。结果表
明我国基金具有流动性动机交易特点，揭示了基金的资产配置决策在克服规模不经济过程
中的积极作用，并验证了基金规模不经济的流动性假说。

关键词　 基金规模，流动性动机交易，资产配置，基金业绩

一、引　 　 言

在超常规发展机构投资者的引导下，我国的证券投资基金市场得到了飞速
发展，发行总数从２００３年年末的１１０只增长到２００８年年末的５５７只，基金管理
的资金总额从２００３年的不足两千亿增长到２００９年年末的２． ６７万亿，其中在
２００７年的牛市高峰曾经超过３． ２７万亿元，占当时股票流通总市值的３６％。另
一方面，我国的基金总持有户数从２００３年的不足３００万户激增到２００８年的
９ ８００多万户。〔１ 〕 无可否认，证券投资基金已经成为我国股票市场中的重要机
构投资者，基金投资已经成为个人投资者的重要投资方式。表１是２００３—２００８



〔１ 〕

刘京军、吴英杰，中山大学岭南学院。通信作者及地址：刘京军，广州海珠区新港西路１３５号中山
大学岭南学院，５１０２７５；Ｅｍａｉｌ：ｌｉｕｊｊ＠ ｍａｉｌ． ｓｙｓｕ． ｅｄｕ． ｃｎ。本项目受到国家自然科学基金（７０８７１１２４）、国家
杰出青年基金（７０８２５００２）以及中山大学高校基本科研业务费专项资金（０９０９０６３）的资助。

以上数据来源于Ｗｉｎｄ金融数据库。
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年积极型股票投资基金市场的净值规模、资金流动、持股特征和收益特征的年
度描述。〔２ 〕

表１　 基金市场描述

年份基金数基金
家族数

总净值
（亿元）

平均
净值
（亿元）

净资
金流
（％）

净资
金流

（％）

平均
持股
只数

净值
加权
收益
（％）

股票
市场
收益
（％）

２００３ ７９ ２４ １ ２２３ １５． ４８ 　 ６． ８９ － １７． ３２ ４３． ３４ 　 ２０． ０６ 　 ７． ３９
２００４ １１５ ３４ ２ １０１ １８． ２７ ７４． ３４ － ７． ６２ ４８． ２９ － １． ４６ － ７． １８
２００５ １４５ ４６ ２ ０７０ １４． ２８ － ３． ９５ － １４． ９２ ４５． ８６ ２． ５８ － １． ６９
２００６ １９８ ５０ ５ ４８４ ２７． ７０ ２６． ４６ － ２６． １７ ５０． ２８ １０９． ４９ １４７． ９４
２００７ ２５７ ５６ ２８ ７７１ １１１． ９５ １３８． ９７ ３１． ８６ ７５． ９４ １１９． ５４ １９５． ２８
２００８ ３０６ ５９ １２ ４９８ ４０． ８４ － １２． ８６ － １５． ３７ ６３． ０２ － ５０． １５ － ５７． ４５

注：统计范围是除指数型基金以外的股票型基金和混合型基金。净值加权收益的计算
中剔除了报告期当期成立的基金。

本列数据表示剔除期间内新募集基金资金之外的净资金流。

从表１可看出，我国积极型股票投资基金的数量规模从２００３年以来稳定
快速增长，并且基金数增长快于基金家族数。在净值规模的变化上，基金行业
在２００４年和２００６年、２００７年分别经历了大规模“扩容潮”。但比较资金流动可
发现我国基金业的规模扩容主要通过募集新基金实现，同时发现老基金总体上
面临的是资金流出，并且老基金最大比例的资金流出是发生在牛市初期的２００６
年，这种异常赎回体现了基金持有人的处置效应。〔３ 〕 另外，处置效应还体现在
２００８年的基金规模大缩水之中，基金亏损超过５０％，但是净资金流出仅为
１２． ８６％。从表１同时发现，基金平均持股只数在４３只到７６只之间，而且年度变
化与基金净值和资金流动的年度变化基本一致。从基金净值加权收益与股票
市场收益对比来看，基金收益变化基本与股票市场一致。

另外从表１还可以看出，基金规模是动态变化的，这种动态变化的影响之
一是基金的资金流入（ｆｌｏｗ）。较多的文献讨论基金业绩表现与资金流的关系，
如Ｅｄｅｌｅｎ （１９９５，２００１），国内的陆蓉等（２００７）的研究表明我国的基金投资者有
反向选择，即面临赎回压力较大的是业绩良好的基金而不是业绩较差的基金。
面对投资者的异常赎回，基金管理者将改变投资策略以应对流动性需求。这种
资金流动对基金管理的资产配置方式以及资产配置方式对基金的业绩的影响

〔２ 〕
〔３ 〕

为描述方便，表１统计基于年度数据，本文其他图表和实证分析都是基于半年度数据。
即投资者倾向于尽快变现盈利而延缓变现损失的心理，由Ｓｈｅｆｒｉｎ ｅｔ ａｌ． （１９８５）提出。
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是值得研究的问题。
目前大部分的研究是考虑静态规模对基金收益的影响。例如基于规模经

济理论，Ｆｒｅｄｍａｎ（１９９８）研究指出当基金规模增大，能够降低运营费用比例，有
能力配备更多的研究人员，从而实现更佳的基金业绩。 Ｉｎｄｒｏ ｅｔ ａｌ． （１９９９）对
１９９３年至１９９５年的６８３只美国非指数型基金进行研究则表明，基金存在最适
规模，在适度范围内，基金能够取得最佳报酬。Ｌｏｗｅｎｓｔｅｉｎ（１９９７）基于流动性理
论的研究支持了这一观点，他认为在流动性有限的市场中，小盘基金更容易将
资金投资于最优股票组合，而大盘基金在大规模建仓和平仓的时候将对股价造
成较大的价格冲击，较高的交易成本让大盘基金的业绩受损。Ｃｈｅｎ ｅｔ ａｌ．
（２００４）对１９６２年到１９９９年美国共同基金的实证研究发现，基金规模与风险调
整收益的反向关系在小盘股基金中尤为显著，进一步支持了流动性假说。也有
实证研究表明基金规模与基金业绩不存在相关关系（Ｄａｈｌｑｕｉｓｔ ｅｔ ａｌ．，２０００；
Ｇａｌｌａｇｈｅｒ，２００３）。国内的研究如林坚等（２００２）实证发现基金规模对基金收益
的影响为凹形，拐点在２０亿元左右，而邓超等（２００５）发现我国基金的净值规模
与基金收益之间存在凸形关系，最优规模在３０亿元到４０亿元之间。由于基金
净值规模随着证券市场价格水平的波动而变动较大，〔４ 〕所以最优规模的结论
在不同时期变化较大，适用性也较差。

本文主要在流动性假说的分析框架下，针对开放式基金资金流动对基金规
模以及资产配置的影响，实证分析我国股票投资基金在资金流动驱动下如何进
行资产配置，即如何调整持股只数和持股比例；然后分析基金资产配置方式对
基金收益的影响。本文的实证结论表明：资金流动对资产配置造成流动性冲
击，对基金业绩带来了负面影响。基金在规模扩大过程中受到的流动性限制增
大，但基金在资金流入情况下的流动性交易中会显著提高股票组合的股票只数
和持股比例。而股票组合投资范围的扩大能更有效地分散流动性冲击的影响，
较高的持股比例也有助于提高基金的私有信息套利能力。因此，基金可以通过
调整资产配置方式削弱流动性限制的影响。进一步的实证检验也表明基金可
以通过积极的资产配置方式来克服基金规模过大导致的规模不经济现象。同
时对比不同类型的基金发现以上流动性假说下的资产配置作用对大盘基金
（ｌａｒｇｅ ｆｕｎｄ）和小盘股基金（ｓｍａｌｌｃａｐ ｆｕｎｄ）的收益影响更大，进一步验证了流动

〔４ 〕 参考表１。股票投资基金的平均净值规模在２００５年年末是１４． ２８亿元，而在２００７年年末是
１１１． ９５亿元。
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性假说。
本文第二部分将提出本文流动性假说分析框架下的命题假设并对此进行

实证研究设计，第三部分则是上述实证过程的结果分析，第四部分进行了稳健
性检验，第五部分是本文的总结。

二、数据说明和理论假设

（一）数据说明
本文从Ｗｉｎｄ数据库选择了积极配置的股票型基金和混合型基金，不包括

指数型基金以及增强型指数股票基金。样本选取为２００３年至２００８年的各基
金的半年度数据，主要有基金的财务报表、资产组合数据以及相关股票数据。
由于实证分析中涉及持股变化的计算，为了避免新基金成立初期的持股不稳定
影响，我们剔除了成立一年以内的基金数据，同时在剔除了部分数据缺失的样
本之后，得到１ ３７７个回归样本，包括２００８年以前成立的１３８只股票型基金和
１０２只混合型基金。基金的日收益率数据、资产组合中关于股票的解禁调整以
及流通股股数变动数据则来自于锐思数据库。

（二）相关变量

开放式证券投资基金由于其可赎回和申购的特点，资金流动对其调整资产
组合和资产配置都会产生重要影响。资金流动导致基金规模发生变化，并且直
接影响基金经理对资产组合的调整，从而影响基金收益。

基金规模指标采用基金总净值的对数值，记作ＴＮＡ。资金流动计算基于同
类文献的一般假设（Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ，２００８；陆蓉等，２００７），即假设所有资金流动
在期初发生，如公式（１）所示，

Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ ＝ ｌｏｇ（ＴＮＡ ｉ，ｔ）－ ｌｏｇ（ＴＮＡ ｉ，ｔ －１（１ ＋ Ｒｉ，ｔ）） （１）
其中的Ｒｉ，ｔ选用基金的复权单位净值增长率，该指标是已扣除交易费用和管理
费用的基金实际盈亏。资金流入Ｆｌｏｗ的含义是，如果Ｆｌｏｗ等于１％，那么表示
该基金流入相当于期初基金净值１％的新资金。

资产配置的特征变量同时采用两个指标，即持股只数的对数值（记作
ｌｏｇ（Ｓ））和股票组合中各股票市值占该股票总市值比例的对数加权平均值
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（记作Ｏｗｎ），下文简称为持股比例〔５ 〕，如公式（２）所示。

Ｏｗｎ ｉ，ｔ ＝ 
Ｊ

ｊ ＝ １
ω ｉ，ｊ，ｔ ｌｏｇｃｉ，ｊ，ｔ （２）

其中ω ｉ，ｊ，ｔ是指基金ｉ在时期ｔ所持股票ｊ的市值占基金净值的比例，ｃｉ，ｊ，ｔ是指基
金ｉ所持股票ｊ的市值占该股票总流通市值的比例（Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ，２００８）。资
产组合的调整量分别是Δｌｏｇ（Ｓｔ）＝ ｌｏｇ（Ｓｔ）－ ｌｏｇ（Ｓｔ － １）和ΔＯｗｎ ｉ，ｔ ＝ Ｏｗｎ ｉ，ｔ －

Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １，分别代表了基金持股只数和持股比例的对数增长率，以此作为基金对
资产组合配置的调整决策变量。由于２００５年“股改”启动，２００６年下半年以来
“大小非”解禁规模日益增大，股票流通股规模的扩大造成了基金持股比例的被动
下降，这种变化并不是基金管理人对资产组合的策略性调整导致的。因此，持股
比例需要根据可流通股的解禁比例进行修正〔６ 〕，采用公式（３）进行修正：

ΔＯｗｎ ｉ，ｔ ＝ 
Ｊ ｉ，ｔ

ｊ ＝ １
ω ｉ，ｊ，ｔ ｌｏｇ［ｃｉ，ｊ，ｔ × （１ ＋ ｄｊ，ｔ）］－

Ｊ ｉ，ｔ －１

ｊ ＝ １
ω ｉ，ｊ，ｔ －１ ｌｏｇｃｉ，ｊ，ｔ －１ （３）

其中ｄｊ，ｔ是指股票ｊ在时期ｔ的解禁股数占原流通股数的比例。与资产配置相
关的指标还有基金投资风格。本文采用基金所持股票组合中股票的加权平均
流通市值来衡量基金在股票市值选择上的投资风格，计算如表达式（４）所示：

ＣａｐＳｔｙｌｅ ｉ，ｔ ＝ 
Ｊ

ｊ ＝ １
ω ｉ，ｊ，ｔ ｓｔｏｃｋｃａｐ ｊ，ｔ （４）

其中ｓｔｏｃｋｃａｐ ｊ，ｔ是指股票ｊ在ｔ期的总流通市值，ω ｉ，ｊ，ｔ是指基金ｉ在时期ｔ所持股
票ｊ的市值占基金净值的比例。可见，如果股票ｊ的流通市值越大，持有比例越
多，表明该基金持有的主要是流通市值大的股票，因此称之为大盘股基金
（ｌａｒｇｅｃａｐ ｆｕｎｄ），与此对应的分别有中盘股基金（ｍｅｄｉｕｍｃａｐ ｆｕｎｄ）和小盘股基
金（ｓｍａｌｌｃａｐ ｆｕｎｄ）。投资风格并不直接引入模型，而是构造代表大小盘股基金
的虚拟变量，衡量不同投资风格的基金在资产配置上的差异。

持股只数ｌｏｇ（Ｓ）与持股比例Ｏｗｎ ｉ，ｔ有显著的经济意义。持股只数越多，表
明基金持股越分散；而持股比例越高，表明基金持股较集中。当然，分散持股和
集中持股与基金的规模有关。根据样本数据，图１和图２绘制了持股比例以及
持股只数与基金规模占市场总净值比例的关系。从图１〔７ 〕可看出，持股比例随

〔５ 〕
〔６ 〕

〔７ 〕

有别于股票组合总市值占总基金净值比例的“持股比例”。
除了非流通股等原因解禁以外，增发普通股、债转股、优先股转普通股、职工股上市、股东增持、

增持股份的上市等原因都会对流通股数产生影响。持股比例变动指标同时对分红或分拆以外原因导致的
流通股数变动进行修正，但为了表述方便，文中统一表述为“解禁”。

分别对各年度的基金样本按基金净值分组，分组计算平均持股只数和平均持股比例。
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着基金规模的扩大而渐慢地非线性提高，结合图２可看到，基金规模较大，通常
投资比较分散，同时表现出持股比例的进一步缓慢提高，这可能是因为较小的
投资范围和较高的持股比例将降低对应股票的流动性，从而加大流动性冲击的
可能损失。因此，对于基金而言，是分散持股还是集中持股能够带来收益以及
基金资金流动如何影响基金的资产配置是很有意义的问题。本文检验的主要
问题有：第一，资金流动对资产配置的影响以及对不同类型的基金的影响；第
二，基金的资产配置特征如何对基金的收益产生影响。

图１　 基金净值与持股比例

图２　 基金净值与持股只数
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（三）理论假设

Ｅｄｅｌｅｎ（１９９９）指出影响基金经理对既定投资组合进行调整交易的动机主
要有信息动机（ｉｎｆｏｒｍａｔｉｏｎｍｏｔｉｖａｔｅｄ ｔｒａｄｉｎｇ）和流动性动机（ｌｉｑｕｉｄｉｔｙｍｏｔｉｖａｔｅｄ
ｔｒａｄｉｎｇ）。〔８ 〕 我国证券投资基金的一般投资决策程序是投资决策委员会下达资
产配置比例的指导意见，基金经理在此基础上进行投资。因此，包括现金资产
在内的各资产类投资比例在一段时间里相对固定，当较大规模的新资金流入
时，股票投资基金在流动性动机交易中将不可避免地增加股票投资。〔９ 〕

进一步地，Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ （２００８）对美国共同基金的分析表明，基金经理在
进行股票组合调整的时候，更倾向于提高股票组合的持股比例，而增加股票投
资只数的倾向较低。从基金选股的决策程序来看，研究部经过宏观研究和行业
研究定期给基金经理提供基本股票库和相应个股评级，基金经理再从机构核心
股票池中择时投资，并且基金经理的交易指令必须通过组合控制员审核后才最
终下达到交易员执行。一方面，由于基金经理的关注能力限制和核心股票池的
股票数相对固定，所以在临时的新增资金流动性需求下相应扩大投资范围的可
能受限；另一方面，由于基金经理对基于信息动机挑选出的股票组合相对自信，
所以在资金流出需求下也不会较大程度地缩小投资范围。因此，提出本文的第
一个待检验假设。

Ｈ１　 对于净资金流入Ｆｌｏｗ较大的基金，当期的股票只数变化（Δｌｏｇ（Ｓｔ））
和持股比例变化（ΔＯｗｎ）都较大，并且持股比例变化（ΔＯｗｎ）更敏感。

同时自然的问题是基金资产配置策略对其收益率有何影响？本文采用四
因素模型（Ｃａｒｈａｒｔ，１９９７）对基金收益进行调整。在Ｆａｍａ ＆ Ｆｒｅｎｃｈ （１９９２）提出
三因素资产定价模型以及Ｃａｒｈａｒｔ（１９９７）发展出四因素模型之后，大量的文献研
究采用四因素模型评估基金的业绩和表现（Ｄａｎｉｅｌ ｅｔ ａｌ．，１９９７ ；Ｗｅｒｍｅｒｓ，
２０００），主要基于四因素模型能够解释绝大部分的基金超额收益（Ｃａｒｈａｒｔ，
１９９７），所以本文的基金收益变量选择ＦａｍａＦｒｅｎｃｈＣａｒｈａｒｔ四因素调整收益α ｉ，ｔ
作为度量基金收益率的指标，计算主要通过回归方程（５）实现。

（Ｒｉ，ｔ － Ｒｆｔ）＝ α ｉ，ｔ ＋ β１，ｉ，ｔ·（Ｒｍｔ － Ｒｆｔ）＋ β２，ｉ，ｔ·ＳＭＬ ｔ

〔８ 〕
〔９ 〕

另外还有税收动机（ｔａｘｍｏｔｉｖａｔｅｄ）和窗饰效应（ｗｉｎｄｏｗ ｄｒｅｓｓｉｎｇ）。
我国股票型基金契约规定，百分之六十以上的基金资产必须投资于股票；《证券投资基金运作

管理办法》三十一条第二款规定，同一基金管理人管理的全部基金持有一家公司发行的证券，不得超过
该证券的百分之十。
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　 ＋ β３，ｉ，ｔ·ＨＭＬ ｔ ＋ β４，ｉ，ｔ·ＵＭＤ ｔ ＋ ε ｉ，ｔ （５）
　 　 该模型实际上是对基金收益中的四种系统性风险溢价进行剔除，从而考察
基金持续获得非系统性溢价的能力。这很大程度上体现了基金经理的选股能
力，或者说是准确及时把握上市公司特质信息的能力，〔１０〕包括择时买入和择时
卖出特定股票的能力。模型（５）的风险调整收益α ｉ，ｔ采用半年期间的日收益数
据估计，表示基金半年内的日平均收益。与此对应，模型（５）中的市场收益Ｒｍｔ
选用沪深３００指数日收益率，规模因子ＳＭＬ选用申银万国小盘指数和大盘指数
的日收益率之差，价值因子ＨＭＬ选用申银万国低市净率指数和高市净率指数
的日收益率之差。而动量因子ＵＭＤ则依据沪深全部Ａ股的日收益数据算得，
具体算法是每季度末计算所有股票的前１２个月到前１个月的收益，按此排序
得到下一季度的高动量股票组（最高的３０％）和低动量股票组（最低的３０％），
然后下一季度分别计算两组的市值加权日收益率，两者之差作为ＵＭＤ因子。

关于基金的资产配置，如果持股较多，说明基金拥有较大的机构核心股票
池，体现了基金所属基金公司拥有较强的研究团队，基金经理对行业和个股的
掌握能够更加细致全面，从而体现出较强的选股能力。另一方面，流动性动机
往往会使得基金经理无法在预想的最佳时机调整持股，如果基金持股较分散，
那么在遇到临时调整需要时，基金可从更大的股票范围里选择执行次优交易，
也可以把流动性动机交易分配到更多的股票上，从而较大程度地降低流动性动
机交易可能带来的股票价格冲击和基金收益损失。Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ （２００８）的研
究证实了持股只数与基金调整后收益的正向关系，并论证了结论与上述流动性
限制有关。

Ｋｅｌｌｙ（２００５）在信息环境分析框架下发现上市公司的股权越集中，私有信息
保留度越高，知情者的私有信息套利行为越多，并且认为机构持有能抑制私有
信息套利。但冯用富等（２００９）实证发现在我国机构持有比例与私有信息套利
的关系并不显著，原因归结为我国机构投资者的短期投资行为特点。我国股票
投资基金每半年的股票组合更新率在５０％以上，基金的短期投资行为反映了基
金本身也倾向于利用私有信息套利。持股比例较高的基金拥有较强的信息获
取能力，因此能从中获得更高的非系统性溢价。因此本文提出第二个假设。

〔１０〕 如果能在某上市公司的利好信息被广泛认知之前准确识别，基金经理便可以在股价上涨之前
买入该上市公司的股票并从中获益。本文没有调整行业系统风险，所以这里还包含行业特质信息的分析
能力。
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Ｈ２ａ　 持股只数Ｓ较多的基金，风险调整收益α较大。
Ｈ２ｂ　 持股比例Ｏｗｎ较大的基金，风险调整收益α较大。
Ｃｈｅｎ ｅｔ ａｌ． （２００４）以及Ｊｏｓｈｕａ ＆ Ｍｕｎｇｏ （２００８）的实证研究都发现，基金

收益与基金净值规模存在负相关关系，并且在小盘股基金中尤其显著，由此支
持规模化的流动性限制。所以在命题假设Ｈ２ａ和Ｈ２ｂ的作用下，基金可以通
过调整资产配置方式克服规模扩大过程中流动性限制带来的负面影响，从而流
动性假说的结论需要控制了持股特征后才能得到体现。

流动性冲击是流动性假说的另一方面，Ｅｄｅｌｅｎ（１９９９）研究证实命题假设
Ｈ１中的流动性动机交易将显著降低基金收益，Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ （２００８）从股票市
场角度也实证发现基金的流动性动机交易使得股票价格偏离真实价值，并将在
之后一段时间内回调，他们据此构造的套利组合在四因素模型调整下得到了显
著的流动性溢价。由此可预见，基金规模变化中的资金流动将给基金带来流动
性冲击损失。但资金流入的流动性冲击损失有可能在命题假设Ｈ２ａ和Ｈ２ｂ作
用下有所抵消，从而体现出资金流与基金收益的正相关关系。因此，需要控制
资金流入或持股调整行为的影响后才会体现出流动性冲击损失。据此，提出本
文的第三个假设。

Ｈ３ａ　 在控制基金资产配置组合特征的影响后，基金净值规模ＴＮＡ越大，
基金的风险调整收益α越小。

Ｈ３ｂ　 在控制基金资产配置组合特征的影响后，基金规模变化中的资金流
动越大，即Ｆｌｏｗ２ 越大，基金的风险调整收益α越小。

（四）回归模型设计和控制变量

本文建立实证模型对以上命题假设进行实证检验，模型的改进主要有三
点：一是对持股比例变化进行了非流通股解禁影响的调整；二是在收益分析方
程中引入期初持股比例来反映私有信息套利能力的影响，引入净资金流入的二
次项来直接验证命题假设Ｈ３ｂ；三是依据我国股票市场的特殊情况引入基金羊
群行为对基金收益影响的控制变量。本文实证模型如（６）—（８）所示。

Δｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ）＝ ａ１ ＋ δ１，ｔ ＋ ｂ１１Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ ＋ ｂ１２ ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ －１）＋ ｂ１３Ｏｗｎ ｉ，ｔ －１
　 ＋ ｂ１４ｄｕｍｍｙ＿ｓｉｚｅ ｉ，ｔ －１ ＋ ｂ１５ｄｕｍｍｙ＿ｃａｐ ｉ，ｔ －１ × Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ

　 ＋ ｂ１６Ｘｉ，ｔ ＋ ε１，ｉ，ｔ （６）
ΔＯｗｎ ｉ，ｔ ＝ ａ２ ＋ δ２，ｔ ＋ ｂ２１Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ ＋ ｂ２２ ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ －１）＋ ｂ２３Ｏｗｎ ｉ，ｔ －１
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　 ＋ ｂ２４ｄｕｍｍｙ＿ｓｉｚｅ ｉ，ｔ －１ ＋ ｂ２５ｄｕｍｍｙ＿ｃａｐ ｉ，ｔ －１ × Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ

　 ＋ ｂ２６Ｘｉ，ｔ ＋ ε２，ｉ，ｔ （７）
αｉ，ｔ ＝ ａ３ ＋ δ３，ｔ ＋ ｂ３１ＴＮＡｉ，ｔ －１ ＋ ｂ３２Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ ＋ ｂ３３Ｆｌｏｗ

２
ｉ，ｔ ＋ ｂ３４ ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ －１）

　 ＋ ｂ３５Ｏｗｎ ｉ，ｔ －１ ＋ ｂ３６ｄｕｍｍｙ＿ｓｉｚｅ ｉ，ｔ －１ ＋ ｂ３７ｄｕｍｍｙ＿ｃａｐ ｉ，ｔ －１ × Ｘｉ，ｔ

　 ＋ ｂ３８Ｙｉ，ｔ ＋ ε３，ｉ，ｔ （８）
　 　 模型（６）和模型（７）是命题Ｈ１的实证检验，即基金经理如何根据资金流动
调整基金持股只数和持股比例。除了资金流入以外，模型中还引入了两组控制
变量，分别是期初状态变量ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ － １）和Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １，控制期初持股特征对交易行
为的影响以及刻画基金规模（ｓｉｚｅ）与持股特征（大盘股基金）的虚拟变量。
ｄｕｍｍｙ＿ｓｉｚｅ表示基金规模的虚拟变量，每时期按基金净值中位数划分大、小盘
基金，如果大于中位数取值为１，否则为０；ｄｕｍｍｙ＿ｃａｐ表示其持股特征（ｃａｐ
ｓｔｙｌｅ）的虚拟变量，也是与同期样本中持股特征的中位数比较，大盘股基金取０，
否则取１。同时考虑虚拟变量及其净资金流动Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ ｔ的交互项，分别刻画基金
规模与不同投资风格对流动性动机交易体现出来的差异性，以此验证资金流动
性对基金资产配置的影响。

模型（８）是对命题假设Ｈ２和Ｈ３的实证检验模型，即探讨基金资产配置特
征对基金收益的影响以及基金规模和资金流动对基金收益的影响。本文引入
期初持股特征、期初规模及期间资金流动来验证以上命题假设，并且通过基金
规模、投资风格和持股比例的虚拟变量及其与持股特征的交互项，进而进一步
分析资产配置特征在面临不同程度流动性限制的基金类型中的影响差异性，以
此验证流动性限制在以上命题中的作用。模型（８）还引入了一些控制变量讨论
资产组合调整对收益的影响，主要控制变量是控制基金的羊群行为。本文采用
Ｇｒｉｎｂｌａｔｔ ｅｔ ａｌ．（１９９５）提出的ＦＨＭ（Ｆｕｎｄ Ｈｅｒｄ Ｍｅａｓｕｒｅ）指标来衡量基金交易中
的羊群倾向。根据Ｇｒｉｎｂｌａｔｔ ｅｔ ａｌ．（１９９５）定义公式（９）—（１２）如下：

ｐ（ｊ，ｔ） ＝ Ｂｕｙ（ｊ，ｔ）
Ｂｕｙ（ｊ，ｔ）＋ Ｓｅｌｌ（ｊ，ｔ） （９）

ＵＨＭ（ｊ，ｔ） ＝ ［｜ ｐ（ｊ，ｔ）－ ｐ（ｔ）｜ ］－ Ｅ［｜ ｐ（ｊ，ｔ）－ ｐ（ｔ）｜ ］ （１０）
ＳＨＭ（ｉ，ｊ，ｔ） ＝ Ｉ（ｉ，ｊ，ｔ）× ＵＨＭ（ｊ，ｔ）－ Ｅ［Ｉ（ｉ，ｊ，ｔ）× ＵＨＭ（ｊ，ｔ）］ （１１）
ＦＨＭ（ｉ，ｔ） ＝ 

ｊ
｛［ｗ（ｊ，ｔ）－ ｗ（ｊ，ｔ － １）］× ＳＨＭ（ｉ，ｊ，ｔ）｝ （１２）

其中Ｂｕｙ（ｊ，ｔ）、Ｓｅｌｌ（ｊ，ｔ）表示当期买卖股票ｊ的基金只数，ｐ（ｊ，ｔ）是当期基金对
股票ｊ买卖的交易中买入交易的概率估计值，本文只对当期有五只以上基金参
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与交易的股票进行统计；ＵＨＭ（Ｕｎｓｉｇｎｅｄ Ｈｅｒｄｉｎｇ Ｍｅａｓｕｒｅ）是股票ｊ上的相对羊
群集聚度；Ｉ（ｉ，ｊ，ｔ）表示基金ｉ在股票ｊ上的顺羊群行为或逆羊群行为，ＳＨＭ
（Ｓｉｇｎｅｄ Ｈｅｒｄｉｎｇ Ｍｅａｓｕｒｅ）代表了基金ｉ在股票ｊ上的羊群行为超出或低于同行
期望水平的程度，ｗ（ｊ，ｔ）表示当期基金持有股票ｊ的资产组合比例，ＦＨＭ则是
基金ｉ这种相对羊群行为在当期股票组合调整中的综合体现，基于二项分布的
期望算法请参考原文献Ｄａｓｓ ｅｔ ａｌ． （２００７）。本文还采用了基金绩效研究文献
中的部分控制变量，全部变量的定义如表２所示。

表２　 变量定义
变量 符号 定义及计算

风险调整收益 α 对相关的系统性风险调整后的超额收益，见模型（５）
基金规模 ＴＮＡ 基金总净值
净资金流动 Ｆｌｏｗ 经收益调整后的基金净值对数增长率，见公式（１）
持股分散度 ｌｏｇ（Ｓ） 基金持股只数的对数值
持股分散度变化 Δｌｏｇ（Ｓ） 基金持股指数的对数增长率
持股比例 Ｏｗｎ 基金持股比例，见公式（２）
持股比例变化 ΔＯｗｎ 经解禁调整的基金持股比例的对数增长率，见公式（３）
基金公司规模 Ｆａｍｉｌｙ 该基金之外基金公司旗下的各基金总净值的对数值
羊群倾向 ＦＨＭ 基金在资产组合调整中的羊群倾向，见公式（１２）
交易活跃度 Ｆｒｅｑ 基金的总交易佣金与期内平均总净值的比例
管理费用 Ｆｅｅ 基金发生的管理费用与期内平均总净值的比例
基金年龄 Ａｇｅ 基金成立日到报告日之间的天数除以３６５，取对数
规模虚拟变量 ｄｕｍｍｙ＿ｓｉｚｅ 每时期按基金净值规模的中位数划分大、小盘基金
风格虚拟变量 ｄｕｍｍｙ＿ｃａｐ

每时期按基金的投资风格ＣａｐＳｔｙｌｅ中位数划分为大盘
股、小盘股基金，基金规模投资风格指标见公式（８）

三、实证结果分析
（一）流动性动机交易分析
进一步地，表３给出了实证模型（６）和（７）的估计结果，即验证资金流动对

持股调整影响的回归结果，并给出随机效应模型的Ｈａｕｓｍａｎ检验Ｐ值，当Ｐ值
大于０． ０５，表示随机效应模型的系数估计不存在显著的系统性偏差，并且随机
效应模型的系数估计更有效。〔１１〕

〔１１〕 对于本文实证结果，随机效应模型的系数估计显著性与固定效应模型的结果相差甚微，为节
省篇幅，文中只报告固定效应模型的估计结果。



第１期 刘京军、吴英杰：开放式基金资金流、资产配置特征及其收益影响 １３１　　

表３　 净资金流动与持股调整的关系估计结果
被解释变量

模型序号　 　 　
Δｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ） ΔＯｗｎｉ，ｔ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）

Ｆｌｏｗｉ，ｔ
０． ２３３６

（０． ０１４５）
０． ２１０６

（０． ０１５７）
０． ２０５７

（０． ０２０１）
０． １８０３

（０． ０２１９）
０． ７２４０

（０． ０１７６）
０． ７２２６

（０． ０１９６）
０． ７１４１

（０． ０２４６）
０． ７４９１

（０． ０２６８）

ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ － １） － ０． ３１１３

（０． ０２１３）
－ ０． ２７６１

（０． ０１８５）
－ ０． ２７３９

（０． ０１８０）
－ ０． ２７２４

（０． ０１８６）
０． ０６８７

（０． ０２５９）
０． １８４６

（０． ０２３１）
０． ２２５４

（０． ０２２０）
０． ２０６５

（０． ０２２７）

Ｏｗｎｉ，ｔ － １
０． ０１６２８

（０． ０１７７）
０． ０６１２

（０． ０１０５）
０． ０６４３

（０． ００８５）
０． ０６３２

（０． ０１０６）
－ ０． ２８２５２

（０． ０２１５）
－ ０． １２４０

（０． ０１０３）
－ ０． ０８４２

（０． ０１０４）
－ ０． １０５１

（０． ０１３０）

ＴＮＡｉ，ｔ － １
０． ０５７４

（０． ０１８５）
０． ２３３１

（０． ０２２６）

ＬａｒｇｅＳｉｚｅｉ，ｔ － １
０． ０１３３
（０． ０２０８）

０． ００６３
（０． ０２１４）

０． １１７４

（０． ０２５９）
０． ０６５４

（０． ０２６１）
ＬａｒｇｅＳｉｚｅｉ，ｔ － １
× Ｆｌｏｗｉ，ｔ

０． ０８５２

（０． ０３３７）
０． ０９７４

（０． ０３４１）
－ ０． １２５５

（０． ０４２０）
－ ０． １２９８

（０． ０４１６）

ＳｍａｌｌＣａｐｉ，ｔ － １
－ ０． ０２２７
（０． ０１５１）

－ ０． ０２３２
（０． ０１５６）

－ ０． １６９２

（０． ０１８５）
－ ０． １５５４

（０． ０１９１）
ＳｍａｌｌＣａｐｉ，ｔ － １
× Ｆｌｏｗｉ，ｔ

０． ０４０１
（０． ０２６０）

０． ０５２８

（０． ０２６３）
－ ０． ０２３７
（０． ０３１８）

－ ０． ０４０３
（０． ０３２１）

Ｒ２ ０． ３８４３ ０． ３８２９ ０． ３８５８ ０． ３８５８ ０． ５８９９ ０． ５９９４ ０． ６１３５ ０． ６１８５
Ｈａｕｓｍａｎ （Ｐ值） ＜ ０． ０００１ ０． ００３２ ０． ５１４９ ＜ ０． ０００１ ０． ０８４７ ０． １７２０ ０． １２６１ ０． ３８５０

模型（１）和（５）的估计结果表明，基金的资金流动对基金资产配置方式均
有影响。比较模型（１）—（４）以及模型（５）—（８）中Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ的估计系数，表明假
设Ｈ１成立，即资金流入对基金持股比例（系数大约为０． ６９—０． ７５）的影响要大
于持股只数的变化影响（系数为０． １７４４—０． ２２７１）。具体来看，对于期初持股
５０只、持股比例为２％的基金，当净流入１０％的资金时，将增加持股１． １３只
（０． ２２５１ × ５０ × １０％），提高持股比例０． １４％（０． ７１０２ × ２％ × １０％）。这是因为
基金经理对原来的选股足够自信，并受研究能力和基金选股决策程序的限制，
所以在流动性动机交易中主要调整股票组合的持股比例。

从期初持股特征ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ － １）和Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １的约束来看（符号是负号），持股调整
中存在收敛机制。这意味着期初持股只数较多的基金增加持股只数的倾向较
低，进而提高持股比例；而期初持股比例较高的基金提高持股比例的倾向较低，
增加持股只数的倾向较高，某种程度上反映了流动性限制的作用。

为进一步考察流动性限制对不同规模和投资风格基金的影响，模型（２）—
（４）和模型（６）—（８）引入了基金规模ＬａｒｇｅＳｉｚｅ ｉ，ｔ － １和投资风格ＳｍａｌｌＣａｐ ｉ，ｔ － １的
虚拟变量，以及它们与资金流Ｆｌｏｗ的交互项。交互项ＬａｒｇｅＳｉｚｅ ｉ，ｔ － １ × Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ和
ＳｍａｌｌＣａｐ ｉ，ｔ － １ × Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ的系数分别表示大盘股基金（ｌａｒｇｅ ｆｕｎｄ）与对照组、小盘股
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基金与对照组在调整持股时对资金流动的敏感性差异。从模型（２）和（４）的交
互项系数可见，大盘股基金比小盘股基金更大程度地调整持股只数，而持股比
例的调整程度较低。模型（３）和（５）的交互项系数表明小盘股基金与大盘股基金
对比也是同样的情况，只是显著性较低。但这并不表明流动性限制对小盘股基
金没有显著影响，因为模型（５）的ＳｍａｌｌＣａｐ ｉ，ｔ － １系数在１％的显著水平下为负，
说明小盘股基金提高持股比例的倾向显著低于大盘股基金。进一步地，在模型
（４）和（８）中同时引入以上两组虚拟变量，即以偏好大盘股的小盘基金（ｓｍａｌｌ
ｌａｒｇｅｃａｐ ｆｕｎｄ）为对照组。从模型（４）的估计结果可见，如果期初持股５０只，大盘
股基金在资金流入１０％ 时将增加１ ． ３９（（１８ ． ０３ ＋ ９ ． ７４）× ０ ． ０５）只股票，调
整程度比对照组高出５４％ （９ ． ７４ ／ １８ ． ０３），小盘股基金在同样的情况下则将
增加１ ． １７（（５ ． ２８ ＋ １８ ． ０３）× ０ ． ０５）只，高出对照组２９％（５ ． ２８ ／ １８ ． ０３）。由于
大盘股基金和小盘股基金所面临的流动性限制较强，结果表明流动性限制将增
加基金在流动性动机交易中扩大投资范围的倾向。而基金规模的作用比基金
投资风格的作用要强，一定程度上说明了扩大投资范围还需要以基金研究能力
作支持。大盘股基金在面临较大流动性限制的同时具有较强的研究能力，如较
大的备选股票池，因此在扩大投资范围时能更灵活。而从模型（８）的估计结果
也可以得到类似结论。〔１２〕 可见，较强的流动性限制将降低基金调整持股比例
的程度，因为对持股比例较高的股票进行调整时对股票价格的冲击较大，调整
成本较大。由于大盘股基金能更灵活地调整投资范围，所以持股比例的调整程
度也能够比小盘股基金更低，有可能降低遭受流动性冲击的损失。

（二）业绩影响分析

对于表３中体现的资产配置行为特征是否有利于基金业绩，以经过四因素
模型调整的风险调整收益作为基金业绩指标的代理变量，表４列出了回归分析
结果。

〔１２〕 对于原持股比例２％、资金流入１０％的情况，大盘股基金将提高持股比例０． １２４％［（０． ７４９１ －
０． １２９８）× ２％ × １０％］，低于对照组１７％ （０． １２９８ ／ ０ ． ７４９１），而小盘股基金将提高持股比例０． １４２％
［（０． ７４９１ － ０． ０４０３）× ２％ × １０％］，低于对照组５％。
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表４　 基金业绩影响因素的面板回归结果

模型序号 α ｉ，ｔ（万分之一）
（１） （２） （３） （４）

ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ － １） — １． ４４３６

０． ３３９３
— １． ７０８５

（０． ３５７３）
Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １ — — ０． ２６４７

（０． ２８３７）
０． ７３３５

（０． ２９６２）
Ｆｌｏｗ２ｉ，ｔ

－ ０． ３９４５

（０． １６６９） — — － ０． ３８２３

（０． １６５６）
Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ

０． ７７５３

（０． ３１９７）
０． １５８０
（０． ２４３７）

０． １９４１
（０． ２４６９）

０． ５６４０

（０． ３２４７）
ＴＮＡ ｉ，ｔ － １

－ ０． ０９７８２
（０． １４９６）

－ ０． ４１７２

（０． １６８６）
－ ０． ３１００１
０． ２９１１

－ １． １４５０

（０． ３３３５）
Ｆａｍｉｌｙ ｉ，ｔ

０． ３３５９

（０． ０９１３）
０． ３１６８

（０． ０９６２）
０． ３７９６
（０． ０９６）

０． ３１４１

（０． ０９６１）
ＦＨＭ ｉ，ｔ

－ ０． ６８５０

（０． ２３２７）
－ ７２． ８７

（２３． １７４）
－ ６５． ８５９

２３． ６３５２
－ ６３． ７４

（２３． ３４）
Ｆｒｅｑ ｉ，ｔ

－ １． ９７１２

（０． ６７９４）
－ ２． ４１０１

（０． ７５７７）
－ ２． ２７９７
（０． ７６７５）

－ ２． ６８２７

（０． ７６２６）
Ｆｅｅ ｉ，ｔ

－ ０． ８０５３
（０． ５１９９）

－ ０． ６６６４

（０． ５１８３）
－ ０． ７７２６

（０． ５２６）
－ ０． ８８０４

（０． ５２０４）
Ａｇｅ ｉ，ｔ

－ ０． １９６３
（０． ２２００）

－ ０． ０４８４
（０． ２２６６）

－ ０． ２１５１
（０． ２２６）

－ ０． １０８１６
（０． ２２６）

Ｒ２ ０． ２５３８ ０． ２５４１ ０． ２５０６ ０． ２７０６
Ｈａｕｓｍａｎ （Ｐ值） ＜ ０． ０００１ ０． ３８９７ ０． ８８０２ ０． ８８０２

表４中模型（１）回答了假设Ｈ３ｂ，在控制家族规模、羊群倾向、交易频率、
管理费率和基金年龄等影响因素后，考察了资金流动冲击（Ｆｌｏｗ２ｉ，ｔ）对收益的影
响。结果表明，资金流动对资产收益的影响是负的。通过引入期间净资金流
Ｆｌｏｗ ｉ，ｔ及其二次项Ｆｌｏｗ２ｉ，ｔ来刻画基金规模变化中的净资金流（流动性冲击）如何
影响基金收益。资金流的二次项Ｆｌｏｗ２ｉ，ｔ系数显著为负，即基金规模变化中的净
资金流动的确会对基金收益造成损害，验证了命题假设Ｈ３ｂ，表明资金流动将
对基金提出流动性需求，基金将需要花费额外的流动性成本〔１３〕来满足流动性
需求，造成收益损失。该结论跟Ｅｄｅｌｅｎ（１９９９）和Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ（２００７）的研究
结果一致。另外，净资金流动的一次项系数显著为正，这一方面反映了基金持

〔１３〕 这里的流动性成本是为迅速满足赎回需要而以较低的价格出售资产或为迅速满足申购需要
而以较高的价格买入资产，这主要在发生较大规模资金流动的时候产生。
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股特征的作用，因为基金面临净资金流动时将通过流动性动机交易调整持股特
征，而持股特征调整又对基金收益产生了显著影响〔１４〕；另一方面也可能反映了
基金市场中的资金流动较为理性，即能够较有效地流向预期收益较好的基金。
这个结果同时意味着基金经理需要做好资产配置方面的工作或者选取适当的
交易策略来克服资金流动所导致的收益下降。

模型（２）同样在控制家族规模、羊群倾向、交易频率、管理费率和基金年龄
等影响因素后，发现ｌｏｇ（Ｓｉ，ｔ － １）的系数在１％的显著性水平下显著为正，验证了
命题假设Ｈ２ａ，即持股只数（投资分散化）的确对基金的风险调整后收益有积极
影响。模型（３）考察持股比例对资产收益的影响，观察Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １的系数可发现，
在控制了相关因素后，持股比例对收益的影响为正，但是并不显著。

模型（４）综合考察资产配置对收益的影响。发现持股只数和持股比例的系
数都显著为正。结果表明，对股票组合的配置策略有效抵消了资金流动以及资
产规模限制的负面影响。如果不进行资产配置调整，即持股特征相同，基金净
值规模扩大１０％，风险调整收益降低０． ２７％（１． １４５０ ／ １０ ０００ × ２４０ × １０％），此
结果验证了命题假设Ｈ３ａ。基金规模（ＴＮＡ）对收益的影响，从模型（１）—（４）可
以看出，表明基金规模扩大并不一定带来基金收益的提高，模型（４）进一步控制
持股特征的收益影响之后，可发现基金规模的扩大显著引起了基金调整后收益
的下降。

另外，从模型（１）—（５）的控制变量估计结果来看，家族规模系数显著为
正，这一结果与Ｃｈｅｎ ｅｔ ａｌ． （２００４）和Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ（２００８）对美国共同基金的
研究发现一致，基金的规模经济效应主要体现在基金家族层面。基金的羊群倾
向ＦＨＭ和交易频率Ｆｒｅｑ的系数都在１％的显著性水平下显著为负，表明基于
私有信息交易的基金总体上能获得相对较高的风险调整后收益，因为羊群倾向
和交易频率较低都是这类基金的投资行为特征。基金管理费率的估计系数为
负，但显著性较低，表明要求较高管理费率的基金并未能够获得较高的风险调
整后收益，至少没能够弥补所高出的管理费率。而基金年龄对调整后收益的影
响并不显著，这有可能与我国基金替换基金经理的频率较高有关，基金年龄因
此未能反映基金经理的投资管理经验及能力。

〔１４〕 如果在模型中用两个持股特征变化量来替代净资金流一次项，可证实持股特征的这种正向影
响。实际上做了这样的替代后并没有影响表４中其他变量的显著性。为了结果的简洁性，本文没有汇报
这一估计结果，如有需要可向笔者索要。
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四、流动性影响的稳健性检验

从以上的实证分析可见，基金在规模扩大的过程中往往通过基金资产配置
手段，例如增加持股只数、提高持股分散度来降低流动性冲击带来的收益损失，
同时也通过提高持股比例来获得更强的私有信息套利能力。在流动性假说框
架下，持股分散度的正向收益影响应该在面临较大流动性限制的小盘股基金和
大盘股基金中尤为显著，持股比例在提高的过程中也将面临越来越大的流动性
限制，因而持股比例的正向收益影响也应该逐渐被抵消。为进一步检验本文这
种流动性分析逻辑的合理性，引入虚拟变量及对应交互项来对上述持股特征影
响的差异性进行实证分析。另外，参考Ｐｏｌｌｅｔ ＆ Ｗｉｌｓｏｎ（２００８）的变量选取，持股
只数的倒数１ ／ Ｓ能更有效反映持股分散度对基金收益的非线性影响，因此该部
分实证分析中采用１ ／ Ｓ替代持股只数对数值作为持股分散度指标〔１５〕，回归结果
如表５所示。

从表５可见，采用持股只数的倒数作为基金持股分散度的衡量指标后，１ ／ Ｓ
的系数都在１％的水平下显著为负，由于持股只数Ｓ越多则１ ／ Ｓ越小，即１ ／ Ｓ越
小意味着股票组合越分散，所以负的系数代表持股分散对基金的调整后收益有
积极影响，这与表４所反映的结论一致。表５模型（２）中交互项Ｃａｐ２ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／
Ｓ ｉ，ｔ － １）和Ｃａｐ３ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １）的系数递增且都显著为正，即中盘股基金和大盘
股基金的１ ／ Ｓ系数比小盘股基金的系数要大，反映了持股分散对中盘股基金和
大盘股基金的调整后收益影响较小，持股分散的收益提高作用对面临较大流动
性限制的小盘股基金尤其显著。模型（３）中交互项ｓｉｚｅ２ ｉ，ｔ － １ × （１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １）和
ｓｉｚｅ３ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １）的系数为负且递减，即中盘基金和大盘基金的１ ／ Ｓ系数比
小盘基金要小，后者在１５％的水平下显著，表明分散持股对大盘基金的收益提
高作用显著强于小盘基金。以上四个１ ／ Ｓ的交互项系数估计结果都反映了分
散持股对受到较强流动性限制的基金的积极作用较大，由此验证了分散持股能
够通过抵消流动性限制的方式来提高基金的调整后收益。而模型（４）中交互项
Ｏｗｎ２ ｉ，ｔ － １ × Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １和Ｏｗｎ３ ｉ，ｔ － １ × Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １的系数为负且递减，后者在５％的显著
性水平下显著，表明对于原来持股比例较高的基金，进一步提高持股比例的收

〔１５〕 作者也尝试直接沿用持股只数对数值来刻画分散度，回归结果相似，只是交互项系数的显著
性比持股只数倒数的估计显著性稍低，Ｒ２ 也稍小，表明用倒数形式刻画分散度比较有效。
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表５　 流动性影响的稳健性检验结果
解释变量

模型序号　 　 　
α ｉ，ｔ（万分之一）

（１） （２） （３） （４） （５）
１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １ － ６１ ． ２０ － １０７ ． ４４ － ６６ ． ９６ － ６５ ． １６ － １０３ ． ２１

（１３ ． ４７） （２０ ． ２８） （１５ ． ４０） （１３ ． ４６） （２１ ． ０２）
Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １

０． ９２５９

（０． ２９２１）
１． ８４４０

（０． ４１８１）
１． ９２１５

（０． ４３５４）
１． ５６８０

（０． ３５２９）
２． ０９６４

（０． ４６４７）
Ｃａｐ２ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １） ５０． ６３ ５６． ８７

（２２． ９５） （２３． １４）
Ｃａｐ３ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １） ５７． ２７ ６４． ９５

（２６． １８） （２６． ４９）
ｓｉｚｅ２ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １） － ２２． ３６

（３２． ４９）
－ １９． ８１
（３２． ７３）

ｓｉｚｅ３ ｉ，ｔ － １ ×（１ ／ Ｓ ｉ，ｔ － １） － ４８． ３３＃

（３５． ４３）
－ ５４． ６４＃

（３６． ５０）
Ｏｗｎ２ ｉ，ｔ － １ × Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １ － ０． １６８０ － ０． ５０１６

（０． ７３５８） （０． ７４６７）
Ｏｗｎ３ ｉ，ｔ － １ × Ｏｗｎ ｉ，ｔ － １ － １． ３８５２ － １． ６２４２

（０． ６４２４） （０． ６６４４）
控制变量 控制 控制 控制 控制 控制
Ｒ２ ０． ２８４１ ０． ３１００ ０． ３０６２ ０． ３０６５ ０． ３１７４
Ｈａｕｓｍａｎ（Ｐ值） ０． ５９７３ ０． ３５９５ ０． ８１８４ ０． ４２３４ ０． ８０４７

注：模型（１）至（５）是面板固定效应模型，括号内是系数估计的标准差。、、、
＃分别代表在１％、５％、１０％、１５％的显著水平。控制变量包括基金净值规模、基金家族规模、
羊群倾向、交易频繁度、管理费率、基金年龄、净资金流动、净资金流动的一次项和二次项。
基于篇幅限制，没有报告控制变量系数以及虚拟变量系数。

益提高作用显著弱于原来持股比例较低的基金，这反映了基金在提高持股比例
的过程中所面临的流动性限制越来越大，以至于逐渐抵消私有信息优势所带来
的收益提高。模型（５）在综合以上交互项之后，系数估计的显著性并没有改变，
表明以上模型的估计结果是稳健的，持股特征通过改变基金流动性进而影响基
金风险调整后收益的作用途径确实存在，这进一步支持了本文的流动性假说分
析框架。

五、总　 　 结

本文通过研究基金投资行为特征来讨论基金的资金流动以及基金规模对
基金业绩的影响。以流动性动机交易特征为出发点，实证分析了基金规模以及
基金规模变化中的资金流动对基金风险调整收益的影响及影响途径，从而考察
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基金在流动性动机下的持股调整决策如何克服基金规模扩大过程中流动性冲
击和流动性限制的负面收益影响，揭示基金的投资行为决策以及资产配置手段
在克服规模不经济过程中的积极作用。

本文基于我国２００３年到２００８年指数型基金以外的股票型基金和混合型
基金的半年度样本数据，采用时间固定效应模型的实证分析发现了我国基金的
“流动性动机交易”特点，发现基金很大程度上通过调整持股比例来满足申购赎
回所产生的资金流动需要，调整持股只数（即投资范围）的程度较低，但是基金
若受流动性限制较强，将增加其调整持股范围的倾向。然后分析基金规模和持
股特征对基金风险调整收益的影响，发现资产组合调整方式与基金的风险调整
后收益存在显著的正相关关系。基金规模的扩大体现出流动性限制影响下的
显著收益损失可以通过资产配置方式的改变（例如分散投资以及提高持股比
例）来克服，从而肯定基金经理的资产配置决策在克服规模不经济过程中所起
到的重要作用。另外，对资金流动的收益影响分析发现，资金流动带来的流动
性冲击确实给基金造成了收益损害，但是资金流动的一次项影响大于二次项影
响，基金规模变化中资金流动的收益影响主要体现为“流动性动机”的持股特征
调整所代表的正向影响。

本文认为以上持股特征对基金收益的影响途径是：股票组合投资范围的扩
大能更有效地分散流动性冲击的影响从而更好地实现预定的投资计划，较高的
持股比例也有助于提高基金的私有信息套利能力从而抵消相伴的流动性限制。
本文通过对不同类型基金的比较分析，发现持股分散的收益作用在受流动性限
制较大的大盘股基金和小盘股基金中更为显著，持股比例提高过程中所带来的
私有信息优势也被逐渐增大的流动性损失所抵消，从而验证了以上流动性
假说。

对于基金管理人而言，以上结论并非表明只要通过增加持股只数和提高持
股比例就能提高自身的非系统性风险收益能力。因为以上收益影响途径的实
现还受制于基金的研究能力和市场的私有信息含量。“流动性动机交易”的实
证结果表明，基金始终是在自身研究能力下谨慎地扩大投资范围以避免边际收
益的下降；谨慎性检验也表明，持股比例的收益影响是递减的，而流动性损失将
增大。所以基金应该通过权衡私有信息套利可能和流动性损失来提高持股比
例，在发展过程中需积极配备扩大投资范围所需的研究能力，从而更灵活地应
对易变的市场流动性需要。
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