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中国省域人口流动的影响因素研究
——基于空间杜宾模型

张忠杰1,2 占 蔚1,2

（1. 兰州财经大学 统计与数据科学学院，甘肃 兰州 730020；

2. 甘肃省数字经济与社会计算科学重点实验室，甘肃 兰州 730020）

基金项目：国家社会科学基金西部项目“新发展阶段基本公共服务均等化、可及性的实现机制研究”（21XJL006）。

作者简介：张忠杰，男，博士，教授，博士生导师，研究方向为经济统计；占蔚，女，硕士研究生，研究方向为经济统计。

摘要：基于 2007—2021 年中国省域数据，采用空间杜宾模型，从经济、政策及公共资源等角度，探讨中国

省域人口流动的主要影响因素。研究表明：（1）人口流动受多重因素影响，失业率、城镇化水平、开放水

平正向影响人口流动，财政压力、路网综合密度则起抑制作用。（2）空间效应显著影响人口流动，地区城

镇化水平与开放水平的提升均能促进当地人口流动，但邻近地区的提升可能导致本地人口外流，显示

出地域竞争性与虹吸效应。（3）人口流动存在区域异质性，各地区受不同因素影响呈现不同流向。（4）人

口流动率提升能够促进当地经济、文化及劳动力发展，但失业率上升、财政压力增加引发的人口流动须

审慎对待。

关键词：人口流动；老龄化；城镇化；空间杜宾模型；空间溢出效应

中图分类号：C924.24 文献标识码：A 文章编号：2096-8647（2025）03-0005-10
DOI：10.13999/j.cnki.tjllysj.2025.03.001

一、引言

全球化浪潮下，人口流动正在重塑各国的经济和

社会版图。老龄化已成为不容忽视的社会现象，按照

国家统计局的标准，一个国家或地区60岁及以上人口

占比达到10%，或65岁及以上人口占比达到7%，即被

视为进入老龄化社会。国际社会进一步明晰了深度老

龄化和超级老龄化的判定标准，即65岁以上人口占比

分别达到14%和20%［1］。中国正迅速迈向深度老龄化

和超级老龄化临界点，2000—2022年我国65岁及以上

老年人口比重从6.96%增至14.9%，常住人口自然增长

率从 7.58‰跌至-0.6‰，人口增长态势疲软。这揭示

了中国深度老龄化的现实，也预示着社会可持续发展

面临严峻考验。在此背景下，人口流动成为破解当前

困局的重要举措。跨地区的人口迁移能够缓解劳动力

紧缺，激发经济活力，促进区域人口结构平衡，为可持

续发展提供动力。

据国家统计局数据，2010—2020年我国流动人口

从 2.21亿增至 3.76亿，年均增长 6.97%。2017年为常

住人口流动转折点，从集中流向北京、上海等超大城

市，转变为分散至更广泛地区，特别是中西部及南方城

市。这一转变揭示了经济新动态、区域均衡趋势及民

众对高质量生活和个人发展空间的追求。户籍制度改

革与人口流动紧密相关，共同推动城乡一体化。自

2014年国务院发布户籍制度改革意见后，各地放宽落

户限制，促进人口自由流动。2016年实施的《居住证

暂行条例》进一步保障了常住人口权益。这些改革能

够优化资源配置，缩小城乡差距，推动新型城镇化建

设，使社会更加均衡、包容。总体说，人口流动受经济、

教育、医疗资源及自然环境等多重因素影响。深入分

析这些因素，有助于全面认识人口流动现象，为制定人

口政策提供决策参考。

关于人口流动的代表性理论主要有以下几种：一

是推拉理论，起源于 1885年英国学者Ravenstein发表

的《移民的规律》［2］。随后，Herberle在《乡村城市迁移

的原因》对推拉理论进行了详细阐释［3］。20世纪50年

代，Bogue等学者继续对推拉理论进行深入研究和拓

··5



2025年第3期（总第551期）

人口统计

展，认为人口迁移受迁出地的不利因素和迁入地的有

利因素共同影响，前者形成推力，后者构成拉力［4］。二

是新经济人口流动理论，侧重从经济角度解释人口迁

移现象，认为人口迁移主要源于劳动力市场的非均衡

状态，特别是预期工资的差异，个体为追求更高的预期

收入而选择迁移［5］。三是二元经济模型，由美国经济

学家刘易斯首次提出。该模型深刻剖析了发展中国家

传统农业部门与现代工业部门之间的交织演变：随着

工业化的推进，农村人口逐渐流向城市工业部门，以寻

求更佳的就业与发展机会。这些理论各具特色，共同

构成了人口流动研究的多维视角。

关于人口流动影响因素的研究主要有以下几个

方面：一是经济因素，诸多学者认为经济因素是人口

流动的核心驱动力。周皓（2021）［6］、王梅婷和周景彤

（2022）［7］通过人口普查数据，定量分析了经济激励与

地区人口流动之间的关联，认为人口流动的主要趋势

往往指向经济更为发达或提供更多就业机会的地

区。Neidhöfer 等（2024）［8］研究了拉丁美洲 52 个地区

的教育代际流动，发现其与经济发展、人均收入等区

域经济指标显著相关，表明经济发展对社会流动性有

重要影响。二是公共服务与环境宜居性。陆杰华和

林嘉琪（2021）［9］、王洁晶等（2023）［10］的研究表明，公

共服务机会和环境宜居性已成为与经济因素同等重

要的驱动力，共同推动人口流动从跨省域主导转向省

域内主导，省域内流动人口在选择迁移目的地时，越

来越重视公共服务的质量与可达性等非经济因素。

赵如婧和周皓（2021）［11］进一步指出，城市基本公共服

务的提升显著增强了流动人口的居留意愿，对超大

城市和女性流动人口的影响更为显著。三是户籍制

度与房价水平。传统户籍制度限制了人口流动，但杨

杰生和赵炜（2018）［12］指出，市场经济削弱了其影响，

推动流动人口在城市生存就业。李沛霖（2021）［13］认

为户籍制度改革通过放宽户籍门槛、推动重点群体

落户等举措，有效促进了人口流动。兰峰和吴迪

（2018）［14］、邓国营和冯倩（2020）［15］的研究揭示了房

价与人口流动之间的复杂关系：高房价通常与人口流

入占比高的城市相关，房价上涨对人口净流入有抑制

作用，且该作用在不同城市间存在差异。郎昱等

（2022）［16］进一步分析了住房市场限购政策对人口流

动与房价关系的影响，发现限购后人口流动对房价的

影响减弱。

关于人口流动的分析方法主要有以下几种：一是

理论与描述性分析。俞宪忠（2005）［17］通过理论推导和

分析探讨人口流动的原因和机制。陆杰华和林嘉琪

（2021）［9］利用统计学方法对人口普查数据进行描述和

分析，探讨人口流动的影响因素。二是空间与重力分

析模型。李拓和李斌（2015）［18］利用空间计量模型处理

城市面板数据，分析人口流动的影响因素。Simini等
（2021）［19］结合深度学习方法考虑地理距离、人口规模

等因素对人口流动的影响，并利用空间数据进行分

析。三是网络分析模型。曾永明等（2023）［20］运用网络

理论和方法构建社会网络，探究人口流动的模式和结

构。Zhang等（2020）［21］结合大数据技术和复杂系统理

论，利用腾讯位置大数据和指数随机图模型来确定人

口流动的影响因素。四是先进技术与预测模型，Chen
等（2021）［22］采用 PPS 方法对人口流动数据框进行采

样，再对数据进行分析处理。Chen等（2023）［23］利用深

度神经网络技术构建人类流动性模型，预测个体和群

体的多尺度流动模式。

尽管现有研究取得了一定的成果，但仍存在一些

局限：一是研究对象群体失衡，多关注乡—城迁移农民

工，对省际及城—城流动人口研究不足，且未充分揭示

其空间交互机制及对区域经济的影响；二是分析框架

综合性不足，多采用单一维度指标，缺乏经济引力、政

策推力与公共资源拉力等多维驱动力协同作用机制研

究。本文基于2007—2021年中国省域统计数据，运用

空间杜宾模型综合测算经济、政策、公共资源等因素对

省域人口流动的影响及空间溢出效应，并对不同地区

进行异质性分析，揭示人口流动的复杂机制，以期深入

阐释省域人口流动的驱动力和制约因素，为政策制定

和实施提供支持。

二、研究设计

（一）模型设定

基于姜磊（2020）［24］的《应用空间计量经济学》对空

间交互效应的系统性归纳，并结合经典空间计量理论，

设定如下空间面板计量模型：

yit =ρWyit +βXit +λWεit +θWXit +μi +γt +νit （1）
其中，W为空间地理邻近权重矩阵，yit为因变量，

Xit为自变量，ρ为空间自回归系数，β为待估计的自变

量参数，λ为空间自相关系数，θ为待估计的自变量空间

滞后项参数，εit为误差项，μi为空间固定效应，γt为时间

固定效应，νit为特质的成分。当λ= 0、θ= 0时，为空间滞

后（SAR）模型；当 ρ = 0、θ = 0 时，为空间误差（SEM）模

型；当λ=0时，为空间杜宾（SDM）模型。

··6
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（二）变量选取

1.被解释变量

人口流动（y）。考虑到数据的可获取性和科学性，

借鉴何雄浪和史世姣（2021）［25］的衡量方法，以人口流

动率来衡量，计算公式如下：

人口流动率=
（当年常住人口-上年常住人口）-自然增长人口数

上年常住人口
（2）

2.解释变量

从经济因素、政策因素、公共资源三个方面选取若

干指标，探讨其对人口流动的具体影响，具体指标见表1。
（1）经济因素：选取人均GDP评估经济状况，选取

失业率反映劳动市场状况，选取产业结构高级化衡量

经济发展的质量和层次，选取房价水平揭示房地产市

场动态。

（2）政策因素：用城镇常住人口占比衡量城镇化水

平，用外商直接投资额占GDP比重衡量开放水平，并

将财政压力纳入分析框架。

（3）公共资源：选取人均科教文卫资源、人均社会

保障和就业资源、人均水资源反映公共资源的分配情

况，评估公共服务的覆盖广度和质量；参照郗恩崇等

（2013）［26］的研究，用路网综合密度衡量城市交通水平，

具体公式如下：

城区面积市辖区 ×常住人口数

铁路营业里程+公路线路里程
路网综合密度= （3）

分析维度

经济因素

政策因素

公共资源

指标

人均GDP
失业率

产业结构高级化

房价水平

城镇化水平

开放水平

财政压力

人均科教文卫资源

人均社会保障和就业资源

人均水资源

路网综合密度

符号

x1

x2

x3

x4

x5

x6

x7

x8

x9

x10

x11

指标说明

人均GDP
城镇登记失业率

（1×第一产业比重+2×第二产业比重+3×第三产业比

重）×100
房地产开发企业商品房平均销售价格

城镇常住人口数/常住人口数

外商直接投资额/GDP
-（一般预算支出－一般预算收入）/一般预算收入

（科技资源投入+教育资源投入+文化体育与传媒资

源投入+医疗卫生资源投入）/常住人口数

社会保障和就业投入/常住人口数

人均水资源

（铁路营业里程+公路线路里程）/
（城区面积_市辖区×常住人口数）̂（1/2）

预期属性

正向

负向

正向

负向

正向

正向

负向

正向

正向

正向

正向

表1 指标说明

（三）数据来源和描述性统计

本文的原始数据来自相关年份中国 31 个省份

（不包括港澳台）的统计年鉴，以及中国经济大数据库

和EPS全球统计数据库。由于 2022年未公布失业率

数据，为确保数据的完整性和一致性，数据时间跨度

为2007—2021年，对指标缺失数据运用插值法补充。

各变量的描述性统计见表2。
三、实证分析

（一）空间自相关性分析

1.全局空间相关性分析

运用全局莫兰指数，对中国省域的人口流动率进

行空间相关性的量化评估。计算公式如下：

Moran’s I=
∑

n

i=1∑
n

j=1 Wij（Yi -Y）（Yj -Y）

∑
n

i=1∑
n

j=1 WijS2
（4）

其中，n 表示被研究省域，Yi为第 i 个省域的人口

流动率，Y 和 S2分别表示人口流动率的均值和方差，

Wij为空间权重矩阵，本文采用基于地理邻近性的空

间权重矩阵。

由表 3可知，中国省域人口流动率的莫兰指数均

为正，表明其分布具有空间正相关性。莫兰指数呈先

升后降的发展趋势，表明省域人口流动的空间依赖程

··7
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度起初逐渐增强，随后又逐渐减弱。

2.局部空间相关性分析

为深入探究中国各省域人口流动及在空间上的集

聚情况，采用局部莫兰指数进行分析，公式如下：
n

j≠i∑Ii =
Zi

S2 wij Zj （5）
其中，Zi = yi - y，Zj = yj - y，S2 = 1/n∑（yj - y）2，wij为空

间权重值，n 为省份总数，Ii 为第 i 省份的局部莫兰

指数。

根据图1所示，2007—2021年中国各省域的人口流

动率空间分布特征发生了变化，2007年、2021年的人口

流动率均存在显著的空间自相关性。2021年高人口流

动率地区的空间集聚现象更加显著，而低人口流动率

地区的集聚现象有所减弱。值得注意的是，2021年北

京、内蒙古、辽宁、河北等地的人口流动率明显增大，并

在空间上形成高值集聚，这可能反映了2007—2021年

各省域经济、社会和政策变化对人口流动的影响。

（二）空间模型检验

在选定具体的空间计量模型之前，必须经过一系

列的检验，以确保模型选择的合理性和准确性。由于

涉及变量较多，为提高分析效率，对解释变量进行对

数转换，以减少数据异方差性，提升模型预测精度。

基于中国省域人口流动的空间正相关性，本文选用空

间面板模型。LM检验显示数据不适用于空间滞后或

空间误差模型。经过LR、Wald检验，选定 SDM模型，

且模型不能简化为 SEM 模型或 SAR 模型。Hausman
检验建议选择固定效应 SDM 模型。对比个体、时间

和双固定效应 SDM 模型后，最终选用时间固定效应

SDM模型（见表4）。

时间固定效应SDM模型基本形式如下：

yit =ρWyit +βXit +θWXit +γt +νit （6）
各变量含义与公式（1）相同。

表2 变量的描述性统计

变量符号

y
x1

x2

x3

x4

x5

x6

x7

x8

x9

x10

x11

变量名称

人口流动率

人均GDP
失业率

产业结构高级化

房价水平

城镇化水平

开放水平

财政压力

人均科教文卫资源

人均社会保障和就业资源

人均水资源

路网综合密度

变量个数

465
465
465
465
465
465
465
465
465
465
465
465

平均值

-0.477
47763.5
3.349

237.397
7044.89
0.561
0.024
1.632

3189.029
1552.38
6596.775
42.948

标准差

0.308
29008.44

0.653
12.889

5425.239
0.142
0.027
1.938

2015.498
1059.923
24465.82
38.793

最小值

-1.156
7778
1.21
213.3
1958
0.215

0
0.052

516.698
194.939

51.8
3.188

最大值

0.497
187526

4.61
283.8

40525.73
0.896
0.246

14.624
13312.54
6130.028
159726.8
252.134

注：表中数值四舍五入至小数点后三位，但实际计算和分析中使用了更多的小数位。

表3 2007—2021年省域人口流动率的Moran’s I指数

年份

2007
2008
2009
2010
2011
2012
2013
2014

I
0.368***
0.346***
0.360***
0.340***
0.361***
0.341***
0.347***
0.351***

Z（I）
3.378
3.179
3.29
3.118
3.314
3.172
3.217
3.243

年份

2015
2016
2017
2018
2019
2020
2021

I
0.478***
0.379***
0.449***
0.510***
0.419***
0.321***
0.283***

Z（I）
4.303
3.485
4.065
4.585
3.826
3.017
2.724

注：***表示1%的显著性水平。表4同。
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（三）空间杜宾模型

通过时间固定效应SDM模型进行分析，人口流动

率受到经济、政策、公共资源以及空间因素的共同影

响。模型结果见表5。
由表 5可知，空间依赖项（W × dep.var.）正向显著，

表明人口流动率在空间上具有显著的正相关性，即相

邻地区的人口流动率会对本地区的人口流动率产生

正向影响。具体来看：（1）经济因素方面，失业率

（lnx2）在本地和邻近地区均能显著促进人口流动，可

能与人们寻求更多就业机会的迁移行为有关。（2）政

策因素方面，城镇化水平（lnx5）显著促进本地人口流

动，但邻近地区的高城镇化水平会抑制本地流动，显

示出空间替代效应。开放水平（lnx6）显著促进本地人

口流动，但邻近地区高开放水平会抑制本地流动，体

现出区域竞争效应。财政压力（lnx7）显著抑制本地人

口流动，但空间效应不显著。（3）公共资源方面，人均

科教文卫资源（lnx8）负向显著，丰富的科教文卫资源

提高了当地的生活质量和吸引力，减少了人口流动，

但其空间效应正向显著，说明周边地区科教文卫资源

丰富能够促进人口迁移。人均社会保障和就业资源

（lnx9）显著促进本地及邻近地区的人口流动。人均水

资源（lnx10）显著促进本地人口流动，但邻近地区丰富

的水资源抑制了本地流动，体现出资源禀赋的区域竞

争。空间权重矩阵与路网综合密度（W × lnx11）的交互

作用负向显著，说明邻近地区路网密度的增加可能对

本地区的人口流动产生抑制作用，交通基础设施的完

善对提升区域吸引力和促进人口流动具有重要作

用。（4）对于各维度其他非显著变量，可能由于作用尚

未显现或作用空间不明显等，在模型中未显示出显著

影响。

图1 2007年、2021年莫兰散点图

检验方法

LM检验

LR检验

Wald检验

Hausman检验

固定效应检验

检验量

LM空间滞后检验统计量

稳健的LM空间滞后检验统计量

LM空间误差检验统计量

稳健的LM空间误差检验统计量

LR空间误差检验统计量

LR空间滞后检验统计量

Wald空间误差检验统计量

Wald空间滞后检验统计量

Hausman
个体固定修正R2

时间固定修正R2

时空固定修正R2

统计量

65.477***
7.277***

149.170***
90.969***
220.75***
183.52***
102.51***
146.82***
112.38***

0.627
0.746
0.288

表4 空间面板模型的检验结果

··9



2025年第3期（总第551期）

人口统计

（四）空间溢出效应及分解

在考虑空间溢出效应时，要考虑不同变量对因变

量的影响具有直接和间接效应。直接效应是指一个地

区的自变量对其因变量的影响，而间接效应则是一个

地区的自变量对其他地区因变量的影响。总效应则是

直接效应和间接效应的总和。

由表6可知：（1）经济因素方面，人均GDP（lnx1）的

间接效应显著为正，表明其通过空间溢出效应间接促

进周边地区的人口流动。失业率（lnx2）的直接效应、间

接效应和总效应均显著为正，失业率上升可能引致人

们寻找新的工作机会而产生迁移。（2）政策因素方面，

城镇化水平（lnx5）的直接效应正向显著、间接效应负向

显著，城镇化水平的提高会促进人口流动，但邻近地区

城镇化水平的提高可能导致人口从本地区流出。开放

水平（lnx6）的直接效应显著为正，说明开放程度的提高

会促进本地人口流动，但其间接效应为负，总效应也为

负，表明相邻地区开放水平的提高可能会导致人口从

本地区流出，相邻地区的吸引力增强。财政压力（lnx7）

的直接效应和总效应均显著为负，说明财政压力的增

加会抑制人口流动。（3）公共资源方面，人均科教文卫

资源（lnx8）的直接效应和总效应均显著为负，表明虽然

本地区的科教文卫资源增加可能未直接吸引人口流

入，但邻近地区的科教文卫资源增加却可能吸引人口

从本地区流出。人均社会保障和就业资源（lnx9）的直

接效应、间接效应和总效应均显著为正，表明社会保障

和就业资源的增加会显著促进人口流量。人均水资

源（lnx10）的直接效应显著为正，表明水资源的丰富程

度可能对人口流动有一定的正面影响，但这种影响相

对较小。

（五）稳健性检验

为验证空间计量结果的稳健性，采用两种方法进

行检验：一是对数据进行缩尾处理，减少极端值干扰；

二是构建动态面板模型，引入滞后项以捕捉变量的动

态变化及空间效应。

变量

lnx1

lnx2

lnx3

lnx4

lnx5

lnx6

lnx7

lnx8

lnx9

lnx10

lnx11

时间固定

N
R2

系数

0.005
（0.088）
0.113**
（2.033）

0.617*
（1.797）

0.065
（1.493）
1.284***
（4.378）
1.269***
（3.832）
-0.194***
（-3.586）
-0.507***
（-10.424）

0.220***
（6.796）
0.062***
（5.088）

0.031
（1.271）

是

465
0.813

变量

W× lnx1

W× lnx2

W× lnx3

W× lnx4

W× lnx5

W× lnx6

W× lnx7

W× lnx8

W× lnx9

W× lnx10

W× lnx11

W×dep.var.

系数

0.215*
（1.726）
0.826***
（6.015）

-0.758
（-0.977）

-0.063
（-0.565）
-1.699***
（-2.721）
-2.564***
（-3.385）

-0.195
（-1.375）

0.226*
（1.854）
0.395***
（4.94）
-0.047**
（-2.288）

-0.103*
（-1.809）
0.256***
（4.654）

表5 时间固定效应SDM模型的检验结果

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平；括号内为 t统计量。表6同。

变量

lnx1

lnx2

lnx3

lnx4

lnx5

lnx6

lnx7

lnx8

lnx9

lnx10

lnx11

直接效应

0.019
（0.335）
0.168***
（3.017）

0.576
（1.668）

0.062
（1.382）
1.19***
（4.011）
1.146***
（3.386）
-0.211***
（-3.66）
-0.502***
（-10.124）

0.249***
（7.365）
0.06***
（5.2）
0.024

（0.968）

间接效应

0.28*
（1.737）
1.099***
（5.942）

-0.762
（-0.722）

-0.066
（-0.441）
-1.758**
（-2.318）
-2.866***
（-2.964）

-0.315*
（-1.711）

0.129
（0.815）
0.577***
（6.014）

-0.04
（-1.665）

-0.122
（-1.635）

总效应

0.3
（1.674）
1.268***
（5.985）

-0.186
（-0.152）

-0.004
（-0.025）

-0.567
（-0.729）

-1.72
（-1.549）
-0.526**
（-2.428）
-0.372**
（-2.105）
0.825***
（7.378）

0.02
（0.949）

-0.098
（-1.171）

表6 空间溢出效应及分解
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缩尾处理后，对比 10%和 5%的缩尾结果，空间自

回归系数（W × dep.var.）均为正向显著，且大部分变量

的系数方向和显著性水平在两种处理下保持一致，表

明模型对极端值的敏感性较低，可以认为模型结果是

稳健的。动态面板模型引入被解释变量的一期滞后项

（L.y）作为解释变量，考虑了变量间的动态关系。空间

自回归系数（W × dep.var.）显著为正，表明被解释变量

在空间上存在显著的正向相关性，即周边地区的被解

释变量水平会影响当地的被解释变量水平。此模型

中，核心自变量如城镇化水平（lnx5）、开放水平（lnx6）、

财政压力（lnx7）、人均科教文卫资源（lnx8）、人均社会保

障和就业资源（lnx9）、人均水资源（lnx10）的系数符号与

缩尾处理结果一致，且显著性相当，进一步证明了模型

结果的稳健性。一些变量的系数在引入滞后项后变得

不显著，可能是由于滞后项吸收或抵消了这些变量的

影响。

（六）异质性分析

考虑到我国各地区在资源分布和经济发展水平上

存在显著差异，遵循国家统计局的经济地区划分标准，

将 31个省域划分为东部、中部、西部、东北四个地区，

进行异质性分析。结果见表8。

东部地区的空间溢出效应（W × dep.var.）显著为

正，表明东部地区的人口流动具有较强的空间集聚效

应，邻近地区的人口流动会促进本地区的人口流动。

开放水平（lnx6）对人口流动有显著正向影响，开放水平

的提高可以吸引更多外来人口，促进人口流动。此外，

人均水资源（lnx10）对人口流动也有显著正向影响。邻

近地区的产业结构高级化（W × lnx3）、城镇化水平（W ×
lnx5）、人均科教文卫资源（W × lnx8）和人均水资源（W ×

变量

lnx1

lnx2

lnx3

lnx4

lnx5

lnx6

lnx7

lnx8

lnx9

lnx10

lnx11

W× lnx1

W× lnx2

W× lnx3

W× lnx4

W× lnx5

W× lnx6

W× lnx7

W× lnx8

W× lnx9

W× lnx10

W× lnx11

L.y
W×dep.var.
时间固定

N
R2

缩尾处理10%
-0.004

0.157***
0.622*
0.069

1.174***
1.285***
-0.21***
-0.497***
0.231***
0.061***

0.033
0.303**
0.895***
-0.825
-0.051

-1.481**
-2.157***

-0.089
0.188

0.368***
-0.051**
-0.108*

0.23***
是

465
0.809

缩尾处理5%
0.003

0.124**
0.621*
0.066

1.254***
1.275***

-0.199***
-0.506***
0.224***
0.062***

0.032
0.241*

0.846***
-0.775
-0.061

-1.662***
-2.458***

-0.172
0.215*

0.392***
-0.048**
-0.104*

0.245***
是

465
0.813

动态面板模型

0.0003
-0.011
0.232

-0.014
0.321*
0.47**

-0.106***
-0.153***
0.078***
0.026***

0.009
0.069
0.167*
-0.165
-0.133*
-0.63

-0.654
-0.136
0.196**
0.11**
-0.012
-0.028

0.742***
0.138***

是

465
0.927

表7 稳健性检验

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平；因篇幅限制，t统计量不显示。下表同。

表8 异质性分析

变量

lnx1

lnx2

lnx3

lnx4

lnx5

lnx6

lnx7

lnx8

lnx9

lnx10

lnx11

W× lnx1

W× lnx2

W× lnx3

W× lnx4

W× lnx5

W× lnx6

W× lnx7

W× lnx8

W× lnx9

W× lnx10

W× lnx11

W×dep.var.
时间固定

N
R2

东部

0.002
-0.046
1.122
0.011
1.093

0.953***
-0.018
-0.16

-0.028
0.088***

0.243
0.241

-0.159
-7.169***

0.3*
-4.53***

0.559
-0.046

-0.332**
0.559***
-0.092**

0.04
0.569***

是

150
0.898

中部

-0.311
0.287

-7.688***
-0.303

11.892***
-2.877
0.415
0.089

-0.899***
0.09

0.613**
0.959

0.771*
-2.719

-1.394***
22.673***
-10.816*
0.696**
-0.202
-0.527
-0.138

1.644***
-0.236**

是

90
0.764

西部

-0.609***
-0.166

-2.501***
-0.148*
2.309*
0.852

0.179**
-0.062
-0.041

-0.097**
-0.026
0.356

0.539***
-6.537***
0.627***
3.425**
-0.671
-0.109
-0.199
0.183

-0.029
0.016

0.386***
是

180
0.919

东北

0.552
0.369*

-3.568***
-0.093
8.481**
-0.539

0.789***
0.149

0.421**
-0.052
-0.33*

1.025***
0.736

-3.344***
-0.259
-2.422
-2.015
-0.143

-0.913***
-0.073
-0.009

-0.704***
-0.236**

是

45
0.948
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lnx10）均会对本地区的人口流动产生显著的负向影

响。而邻近地区人均社会保障和就业资源（W × lnx9）

的改善则能吸引人口流入。这反映了东部地区人口流

动的复杂性和地区间经济社会状况的相互影响。

中部地区的空间溢出效应（W × dep.var.）显著为

负，说明这些地区存在人口流动的竞争效应，即邻近地

区的人口增加可能导致本地区人口减少。城镇化水平

（lnx5）和路网综合密度（lnx11）对人口流动有显著正向

影响，中部地区城镇化进程的快速发展提供了更多的

就业机会，吸引了大量人口流入。产业结构高级化

（lnx3）以及人均社会保障和就业资源（lnx9）则产生显著

的负向影响，可能是因为产业结构升级引发了就业市

场和劳动力需求的变化，加之资源匮乏，导致人口外

流。同时，邻近地区的城镇化水平（W × lnx5）和路网综

合密度（W × lnx11）对人口流动有显著正向影响，而房价

水平（W × lnx4）和开放水平（W × lnx6）对人口流动有负

向影响。这些因素综合作用，共同影响中部地区的人

口流动情况。

西部地区与东部地区类似，空间溢出效应（W ×
dep.var.）显著为正，影响程度略低于东部。城镇化水

平（lnx5）和财政压力（lnx7）对人口流动有显著的正向影

响，而人均GDP（lnx1）、产业结构高级化（lnx3）和人均水

资源（lnx10）则产生显著的负向影响。西部地区的产业

结构变化可能带来就业市场的不稳定，从而影响人口

流动，高房价也可能会阻碍人口流入。邻近地区的失

业率（W × lnx2）、房价水平（W × lnx4）和城镇化水平（W ×
lnx5）对人口流动有显著正向影响，产业结构高级化

（W× lnx3）对本地区的人口流动有显著负向影响。

东北地区的空间溢出效应（W × dep.var.）显著为

负，邻近地区的人口流动可能对本地区的人口流动产

生竞争效应或替代效应。失业率（lnx2）、城镇化水平

（lnx5）、财政压力（lnx7）、人均社会保障和就业资源

（lnx9）对人口流动有显著正向影响。高失业率反映经

济欠佳，推动人口外迁寻找更佳工作；城镇化水平提升

意味着更多就业机会，吸引人口流入；财政压力促使政

府采取措施吸引人口；丰富的社保与就业资源则直接

吸引人口迁移。产业结构高级化（lnx3）和路网综合密

度（lnx11）对人口流动产生显著的负向影响。产业结构

高级化带来了技能需求的变化，部分劳动力无法适应

新的产业需求，从而导致人口流出。邻近地区的人均

GDP（W × lnx1）对本地区人口流动产生显著正向影响，

而产业结构高级化（W × lnx3）、人均科教文卫资源（W ×

lnx8）和路网综合密度（W × lnx11）则会对本地区的人口

流动产生显著负向影响。

四、结论与建议

（一）研究结论

本文以中国31个省域为研究对象，采用时间固定

空间杜宾模型深入探讨了省域人口流动的各种影响因

素，分解了空间溢出效应并进行了异质性分析，揭示了

人口流动的复杂机制。具体结论如下：

第一，省域人口流动受经济、政策、公共资源等因

素共同影响。经济层面，失业率显著正向影响人口流

动，并产生正向空间溢出效应。政策层面，城镇化水平

与开放水平的提升能够推动人口流动，但周边地区提

升可能对本地区产生负面影响。财政压力显著抑制人

口流动。公共资源层面，本地科教文卫资源丰富能减

少迁移需求，而周边地区资源丰富则促进迁移。良好

的社保、就业资源、水资源均正面影响人口流动，邻近

地区路网密度增加则可能抑制本地区人口流动。

第二，经济、公共政策和公共资源等多方面因素对

人口流动的影响表现出显著的差异性。经济层面，失

业率上升显著推动人口流动，各项效应均呈正向。政

策层面，城镇化水平提高虽促进当地人口流动，但邻近

地区城镇化水平提升可能导致本地人口外流，揭示出

城镇化影响的地域竞争性。开放水平提升促进本地人

口流动，但邻近地区开放水平提高可能吸引本地人口

迁出。财政压力增加对所有地区的人口流动均产生显

著抑制作用，降低地区吸引力。公共资源层面，科教文

卫资源增加在本地区未直接吸引人口，而邻近地区资

源增加可能吸引本地区人口迁出。社会保障和就业资

源增加显著促进人口流动，对人口迁移有积极影响。

水资源丰富程度对人口流动有轻微正面影响。这表明

人口流动受多重因素共同影响，需全面考虑各因素及

空间效应。

第三，不同区域在人口流动率及影响因素上存在

明显的异质性。具体说，东部地区人口流动受邻近地

区影响显著，开放水平和人均水资源是主要吸引力。

中部地区人口流动受城镇化进程快速发展驱动，同时

受邻近地区城镇化与路网密度正向影响。西部地区人

口流动受城镇化与财政压力正向影响，产业结构变化

和高房价成为阻碍。东北地区人口流动受失业率、城

镇化水平和财政压力正向推动，产业结构高级化和路

网密度变化导致人口外流。这表明我国人口流动存在

复杂性和区域特性，空间效应分析进一步揭示了邻近
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地区因素对人口流动的显著影响，凸显了其空间依赖性。

（二）对策建议

根据上述研究结论，提出以下对策建议：

第一，优化经济发展策略，降低失业率对人口流

动的影响。实施财政补贴、税收减免等激励措施，鼓

励企业吸纳失业人员，降低失业率。促进产业结构优

化升级，鼓励新兴产业和高技术产业发展，创造高质

量就业岗位，吸引人才、稳定人才。建立职业技能培

训体系，结合市场需求提供多样化课程，提升劳动者

就业能力。

第二，完善公共政策体系，引导人口有序流动。推

进高质量城镇化，注重城市规划与人口流动协调性，避

免人口过度集中。制定政策时应评估对本地劳动力市

场的影响，避免盲目引进外资和技术导致就业结构失

衡。优化财政支出结构，加大公共服务投入，提高教

育、医疗水平，降低生活成本，增强地区吸引力。加强

对外来劳动力的管理和服务，保障其权益，促进人口有

序流动、社会和谐稳定。

第三，合理配置公共资源，满足人口多样化需

求。加大科教文卫投入，提高公共服务质量，努力实

现基本服务均等化，缩小城乡、区域差距。完善社会

保障体系，提供更多就业机会和职业培训，降低人口

流动风险。加强水资源规划和管理，确保可持续利

用，满足需求增长。加强水资源保护和环境治理，提

高利用效率。

第四，实施差异化区域发展战略，促进区域均衡

发展。东部地区应深化开放，吸引国际资源，优化水

资源分配，推动人口集聚与经济发展，并与邻近地区合

作。中部地区则需加速城镇化进程，提供更多的就业

机会，强化交通基础设施建设，促进区域经济一体化，

确保产业升级中劳动力市场的平稳过渡。西部地区

应增加财政投入，提高城镇化水平，创造更多就业岗

位，稳定房价以降低居住成本，并利用资源优势发展

特色产业。东北地区需着力解决失业问题，提升经济

发展水平，同时加大科教文卫资源投入以提高人口素

质，优化路网布局以降低人口流动的交通成本。◆

————————————
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一、引言

随着我国经济由高速增长阶段转向高质量发展阶

段，新一轮科技革命和产业变革蓬勃兴起，新质生产力

与数字经济成为我国经济发展的重要支撑［1］。新质

生产力的核心引擎是科技创新［2］，相较于传统生产

力，新质生产力是以新理念、新技术、新形态为内涵的

生产力［3］。数字经济作为新一轮科技革命和产业变革

的新型经济形态，正成为全球产业发展与变革的重要

引擎［4］。

2023 年 9 月习近平总书记在黑龙江调研期间提

出“新质生产力”。其中，“新”表现为新的生产要素和

新的要素结合方式，“质”体现为高质量的产业基础和

发展动能，二者引发生产方式的更新和发展效果的质

变［5］。数字经济和数字产业是新质生产力的重要载

体，数字化改革是培育、壮大和提升新质生产力的重

要动能［6］。数字经济可以提供丰富的数智技术和设

备，进而催生新型劳动资料；数字经济能够催生以人

工智能、大数据为代表的数字劳动力和数字劳动者，即

新型劳动者，拓展新型劳动资料和新型劳动对象，显著

提升要素组合效率，推动新质生产力的发展［7］。

党的二十大报告指出，高质量发展是全面建设社

会主义现代化国家的首要任务［8］。目前，学界对新质

生产力的理论内涵、形成逻辑［9］和推动高质量发展的

机制［10］等方面有较为深入的研究，形成较为成熟的理

论体系，但在新质生产力的指标体系构建等实证分析

方面还有较大拓展空间。卢江等（2024）［11］认为新质

中国新质生产力与数字经济的
耦合协调研究

陈修素1,2 王俊杰1
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摘要：新质生产力与数字经济协同发展是助推我国经济高质量发展的重要引擎。以我国 30 个省份（不

含港澳台和西藏）为研究对象，构建新质生产力、数字经济的指标体系，运用熵值法测算 2012—2022 年

的新质生产力和数字经济发展水平，并计算二者的耦合协调度，再分别运用 Dagum 基尼系数法和 Kernel
密度估计法探讨二者耦合协调度的区域差异和分布特征，运用全局和局部莫兰指数讨论其空间相关性

和集聚状态。研究发现：我国各省份的新质生产力、数字经济及其耦合协调发展水平均呈上升趋势，且

东部地区发展优势明显，西部地区和东北地区发展较为落后；2022 年新质生产力与数字经济的耦合协

调度全部达到协调阶段，东部沿海省份达到了中级协调或良好协调阶段；新质生产力与数字经济耦合

协调发展水平总体差异逐渐缩小，各区域间差异是耦合协调发展水平总体差异的主要来源；从极化现

象看，东部地区、西部地区的内部极化现象逐渐消失；新质生产力与数字经济的耦合协调水平呈现空间

正相关性，且东部地区多呈现高-高聚集，西部地区多呈现低-低聚集。建议加大对西部地区、东北地区

技术创新和基础设施建设等方面的支持，促进其新质生产力与数字经济协同发展。
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生产力的指标体系应建立在科技生产力、绿色生产力、

数字生产力三个一级指标的基础上，并使用熵

权-TOPSIS 法测度新质生产力发展水平，使用 Kernel
密度估计、Markov链分析时空分异特征，使用基尼系

数分析新质生产力水平在地区内和地区间的差异。王

珂和郭晓曦（2024）［12］从劳动者、劳动对象和劳动资料

三个维度构建新质生产力指标体系，并使用熵值法、基

尼系数和莫兰指数对新质生产力进行实证分析。吴文

生等（2024）［13］对我国长三角城市群开展数字经济赋能

新质生产力发展的研究，得出数字经济可以促进新质

生产力的发展，且数字经济发展对新质生产力的发展

存在显著的空间溢出效应。江泽茹（2024）［14］使用耦合

协调度模型分析黄河流域城市数字经济与新质生产力

耦合协调发展的时空演变规律，使用莫兰指数分析其

空间相关性，最后使用GM（1，1）模型预测2023—2028
年二者的耦合协调发展情况。焦方义和杜瑄（2024）［15］

对数字经济推动新质生产力形成的路径进行研究，得

出数字经济能够有效助力我国新质生产力的形成，且

在我国东部地区的推动作用最为显著，中部地区次之，

西部地区最不显著。徐蔼婷和陈镜如（2024）［16］从协同

效应和门槛效应出发，考察数字经济与技术创新融合

发展对新质生产力的影响，发现数字经济与技术创新

的协同效应显著驱动新质生产力发展，且其协同效应

具有正向空间溢出效应。

综上所述，本文在江泽茹（2024）［14］的黄河流域城

市新质生产力与数字经济的耦合研究的基础上，从省

域视角出发，对新质生产力与数字经济的耦合协调发

展水平进行实证研究。本文的贡献在于：第一，定量研

究了我国新质生产力与数字经济的耦合协调关系，丰

富了省域层面二者耦合协调的研究内容；第二，应用基

尼系数、Kernel密度估计方法，探究了二者耦合协调发

展水平的区域差异及分布特征；第三，运用全局与局部

莫兰指数分析了新质生产力与数字经济耦合协调度的

空间相关性，揭示了不同地区之间的集聚效应，为优化

区域协同发展政策提供了理论支持。

二、研究设计

（一）指标体系构建

1.新质生产力指标体系

基于新质生产力的内涵和特点，参考王珏和王荣

基（2024）［3］、王珂和郭晓曦（2024）［12］的研究，从劳动

者、劳动对象、劳动资料三个维度构建指标体系（见表

1）。劳动者层面共 5 个指标，其中人均受教育年限

的计算公式为：（未上学人数×0+小学人数×6+初中人

数×9+高中人数×12+大专及以上人数×16）/6 岁以上

人口总数；劳动对象层面共 8 个指标，其中机器人密

度的计算方法参考芦婷婷和祝志勇（2021）［17］的研

究，分别计算 i省份 j行业 t年的就业人数（Lijt）占 i省份

t 年就业人数（Lit）的比例，然后将 j 行业 t 年的机器人

数量（Robjt）除以全国 j 行业 t 年的就业人数（Ljt）后乘

以这个百分比，再对所有行业进行加总，即用公式

× Robjt

Ljt
∑Jj=1 Lit

Lijt
得出 i 省份 t 年的机器人安装密度；劳

动资料层面共7个指标。

2.数字经济指标体系

为了测度数字经济发展水平，学界从不同角度构

建了指标体系。李英杰和韩平（2022）［18］从数字基础

设施、数字产业化、产业数字化三个维度构建指标体

系。张凌洁和马立平（2022）［19］从数字化基础设施、数

字产业发展水平、数字技术创新科研水平三个维度评

价数字经济发展水平。刘军等（2020）［20］从信息化发

展、互联网发展和数字交易发展三个维度对数字经济

进行测度。根据2016年G20杭州峰会发布的《二十国

集团数字经济发展与合作倡议》对数字经济的定义，

参考王军等（2021）［21］、潘为华等（2021）［22］的研究，分别

从基础设施建设、产业发展水平、创新竞争水平三个维

度，选取电话普及率、电子商务销售额、每万人发明专

利申请授权量等11个指标构建指标体系（见表2）。
（二）研究方法

1.熵值法

使用熵值法对新质生产力和数字经济分别进行测

度。熵值法是一种客观的测度方法，可以消除人为赋

权的主观因素。熵值法在相关文献运用较多，本文不

再赘述。

2.耦合协调度模型

利用耦合协调度模型对新质生产力与数字经济的

耦合协调度进行测算，计算公式如下：

（1）
（2）
（3）

其中，C 为耦合度，T 为协调度，U1为新质生产力

综合得分，U2为数字经济综合得分；α和β分别表示新

质生产力和数字经济的贡献度，本文认为新质生产力

和数字经济两大系统同等重要，所以α=β=0.5；D为新
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目标层

新质

生产力

准则层

劳动者

劳动对象

劳动资料

一级指标

劳动者技能

劳动生产率

劳动者意识

新质产业与

未来产业

绿色环保与

污染减排

物质劳动资料

无形生产资料

二级指标

受教育程度

人力资本结构

人均产值

人均收入

就业理念

新质产业

未来产业

绿色环保

污染减排

基础设施建设

科技创新

三级指标

人均受教育程度

高等院校在校

学生结构

人均GDP
人均工资

第三产业从业

人员比重

高技术产业发展

规模

机器人密度

绿色覆盖率

环境保护力

污染物排放

传统设施

数字设施

技术市场活力

R&D投入

人均专利数量

衡量方式

人均受教育年限（年）

大学生数量占总人口数量比重（%）

GDP/总人口（元）

在岗职工平均工资（元）

第三产业就业人员数量占总就业人员

数量比重（%）

每万人高技术产业企业数（个）

高技术产业新产品销售收入/GDP（%）

机器人安装密度

森林覆盖率（%）

环境保护支出/政府公共财政支出（%）

生活垃圾无害化处理能力（吨/日）

SO2排放量/GDP（吨/万元）

一般工业固体产生量/GDP（吨/万元）

公路里程（万公里）

铁路里程（万公里）

光缆线路长度（万公里）

人均互联网宽带接入端口数（个）

技术市场成交额/GDP（%）

R&D经费支出/GDP（%）

专利授权数量/总人口数量（项）

属性

正

正

正

正

正

正

正

正

正

正

正

负

负

正

正

正

正

正

正

正

权重

0.056
0.051
0.052
0.051
0.055
0.046
0.043
0.034
0.053
0.055
0.048
0.058
0.059
0.053
0.052
0.049
0.054
0.035
0.053
0.043

表1 新质生产力指标体系

表2 数字经济指标体系

目标层

数字经济

准则层

基础设施建设

产业发展水平

创新竞争水平

指标

电话普及率（部/百人）

互联网宽带接入端口数（万个）

长途光缆线路长度（万公里）

每百人使用计算机数（台）

电子商务销售额（亿元）

数字普惠金融指数

邮政业务总量/GDP（%）

每万人发明专利申请授权量（项）

R&D经费/GDP（%）

信息传输、软件和信息技术服务业企业数（个）

开发新产品经费（万元）

属性

正

正

正

正

正

正

正

正

正

正

正

权重

0.107
0.098
0.104
0.105
0.072
0.109
0.086
0.063
0.104
0.080
0.072
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质生产力与数字经济的耦合协调度，其取值范围为

［0，1］，值越大说明新质生产力与数字经济越协调。

参考段佩利等（2018）［23］对耦合协调度等级的划分，将

耦合协调度划分为10个等级，见表3。

3.Dagum基尼系数法

Dagum基尼系数可以对地区发展差异进行描述分

析，分解过程如下：

G=GW+Gnb+Gt （4）

（5）

（6）

（7）

（8）

（9）

（10）

（11）
其中，G代表基尼系数，GW为子群内差距，Gnb为子

群间差距，Gt为超变密度；k表示区域个数，n表示总体

样本个数，nj和 nh表示各区域内样本个数，yji和 yhr表示

个体新质生产力与数字经济的耦合协调度，y-表示新质

生产力与数字经济耦合协调度的均值。

4.Kernel密度估计法

为研究我国不同区域新质生产力与数字经济耦合

协调度的动态演进趋势，通过高斯核函数，用Kernel密
度估计绘制全国以及各地区新质生产力与数字经济耦

合协调发展水平的核密度曲线，公式如下：

（12）
（13）

其中，N为观测值的个数，h为宽带，Xi代表数据集

中第 i个观测值，X是观测值的平均值，x是目标值与观

测值之间的距离经过带宽标准化后的值，K（·）为

Epanechnikov核函数，I（·）为示性函数。

5.莫兰指数

构建全局莫兰指数对新质生产力与数字经济耦合

协调度进行空间自相关检验，运用局部莫兰指数描述

各省份新质生产力与数字经济耦合协调度的空间局部

特征，公式如下：

（14）

（15）

其中，I表示全局莫兰指数，Ii表示局部莫兰指数，n
为省份个数，xi和xj为空间 i和空间 j的样本值，x-为新质

生产力与数字经济耦合协调水平的平均值，wij为空间

权重矩阵，本文选择反距离矩阵。

（三）数据来源

新质生产力与数字经济的指标原始数据来自《中

国统计年鉴》、《中国环境统计年鉴》、《中国科技统计年

鉴》、各省份统计年鉴、国家统计局数据库、CNKI数据

库、中经网统计数据库、北京大学数字金融研究中心

等，部分缺失数据使用插值法进行处理。

三、实证分析

（一）测度结果分析

1.全国及四大地区新质生产力测度结果分析

从图 1可以看出，2012—2022年全国及四大地区

新质生产力发展水平都呈现上升趋势。东部地区的

新质生产力发展水平处于绝对领先地位，从 0.325 上

升至 0.514。中部地区、东北地区和全国的新质生产

力发展水平在2012—2022年各有领先的时段，东北地

区在 2012—2014年处于领先地位，2015年、2017年先

耦合协调度

［0,0.1）
［0.1,0.2）
［0.2,0.3）
［0.3,0.4）
［0.4,0.5）

耦合协调等级

极度失调

严重失调

中度失调

轻度失调

濒临失调

耦合协调度

［0.5,0.6）
［0.6,0.7）
［0.7,0.8）
［0.8,0.9）
［0.9,1］

耦合协调等级

勉强协调

初级协调

中级协调

良好协调

优质协调

表3 耦合协调度等级划分
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后被全国、中部地区超越，且与全国、中部地区的差距

逐渐拉大。中部地区和全国的新质生产力发展水平

变化趋势相似，但全国发展水平一直高于中部地区。

西部地区的新质生产力发展水平一直处于最低水平，

与东北地区的差距则逐渐缩小，2022 年二者几乎

持平。

2.全国及四大地区数字经济测度结果分析

从图 2可以看出，2012—2022年全国及四大地区

数字经济发展水平都呈现上升趋势。东部地区的数字

经济发展水平处于绝对领先地位，从 0.191 上升至

0.452。全国的数字经济发展水平一直高于中部、西

部和东北地区，从 0.124 上升至 0.340。2012—2017
年，东北地区的数字经济水平高于中部地区、西部地

区，2018年后中部地区超过东北地区。西部地区的数

字经济发展水平在研究期间内一直处于最低水平，但

2012—2016年与中部地区的差距较小，2018—2022年

与东北地区的差距逐渐缩小。

（二）新质生产力与数字经济耦合协调度的空间变

化特征

使用ArcGIS软件绘制2012年、2017年、2022年全

国新质生产力与数字经济耦合协调度空间分布图，见

图3。
从总体发展过程看，2012年、2017年、2022年全国

新质生产力与数字经济耦合协调度的均值分别为

0.413、0.531、0.613，耦合协调度等级从濒临失调演变

为初级协调，反映出2012—2022年全国新质生产力与

数字经济之间的促进作用在逐渐加强。其中，2012年

全国大部分省份新质生产力与数字经济的耦合协调度

处于失调阶段，仅有北京（0.583）、广东（0.563）、上海

（0.534）、江苏（0.529）、浙江（0.523）、山东（0.502）达到

了协调阶段，其余省份处于不同等级的失调阶段，处于

轻度失调阶段的有青海（0.310）、宁夏（0.314）、贵州

（0.314）、甘肃（0.320）等 15个省份。2017年全国大部

分省份新质生产力与数字经济的耦合协调度处于协调

阶段，青海（0.427）、甘肃（0.442）、宁夏（0.451）、新疆

（0.455）等 11个省份处于濒临失调阶段，其余 19个省

份进入了协调阶段。2022年全国各省份新质生产力

与数字经济的耦合协调度都进入了协调阶段，不存在

处于失调阶段的省份，且广东（0.824）已处于良好协调

阶段，北京（0.752）、江苏（0.747）、浙江（0.742）、上海

（0.733）处于中级协调阶段。

综上，我国各省份新质生产力与数字经济耦合协

调度的发展都处于上升阶段，东部沿海地区的耦合协

调度普遍较高，说明东部沿海地区在推动新质生产力

与数字经济协同发展方面取得了显著成效。中部地

区和东北地区次之，西部地区相对最弱，表明相较于其

他地区，东部沿海省份的新质生产力与数字经济发展

基础良好，发展优势大。

（三）耦合协调度的时空演进分析

1.区域差异分析

用 Dagum 基尼系数法［24］分析新质生产力与数字

经济耦合协调度发展水平在不同地区之间的差异，结

果见表4。
由表 4可以看出，2012—2018年总体基尼系数呈

现下降趋势，从0.102下降到0.073，2019—2022年趋于

稳定，说明新质生产力与数字经济的耦合协调发展水

平在各省份之间的差距呈缩小态势。从差异来源看，

图1 全国及四大地区新质生产力发展水平

图2 全国及四大地区数字经济发展水平
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（a）2012年 （b）2017年 （c）2022年

图3 全国各省份新质生产力与数字经济耦合协调度空间分布图

注：基于审图号为GS（2019）1822号的标准地图制作，底图边界无修改。图6同。

表4 新质生产力与数字经济耦合协调度基尼系数及分解结果

总体

区域内

区域间

贡献率

（%）

东部

中部

西部

东北

东-中
东-西

东-东北

中-西
中-东北

西-东北

区域内

区域间

超变密度

2012年

0.102
0.075
0.038
0.040
0.058
0.106
0.133
0.167
0.051
0.081
0.060
18.12
74.91
6.97

2014年

0.087
0.071
0.027
0.028
0.050
0.094
0.114
0.143
0.036
0.064
0.049
18.77
74.49
6.74

2016年

0.078
0.067
0.019
0.025
0.047
0.093
0.099
0.127
0.026
0.051
0.046
19.58
71.93
8.49

2018年

0.073
0.068
0.021
0.020
0.043
0.087
0.096
0.115
0.025
0.046
0.041
20.51
70.70
8.79

2020年

0.073
0.068
0.018
0.017
0.048
0.081
0.097
0.115
0.025
0.051
0.042
20.97
68.19
10.84

2022年

0.072
0.068
0.021
0.017
0.045
0.077
0.103
0.111
0.037
0.051
0.038
21.08
67.57
11.35

均值

0.081
0.070
0.024
0.024
0.049
0.090
0.107
0.130
0.033
0.057
0.046
19.84
71.30
8.86

区域间差异贡献度最高，均值达到 71.30%，其次为区

域内差异贡献度，贡献度最低的为超变密度。样本期

内，区域间差异贡献率逐年下降，区域内差异和超变密

度贡献率总体逐年上升，说明新质生产力与数字经济

的耦合协调发展失衡主要来自四大区域之间的差异，

但差异在逐渐缩小。因此，合理有效地提升区域之间

的协同发展水平是解决新质生产力与数字经济耦合协

调发展不平衡的关键。

由图 4（a）可以看出，2012—2015 年东部地区新

质生产力与数字经济耦合协调度的基尼系数呈下降

趋势，2016—2022年趋于稳定，说明东部地区各省份

间的差异先逐渐缩小后趋于稳定。2012—2016 年中

部地区新质生产力与数字经济耦合协调度的基尼系

数呈快速下降趋势，从 0.038 下降到 0.019，2017 年之

后稳定在 0.020 左右，说明中部地区各省份间的差异

先缩小后趋于稳定。西部地区新质生产力与数字经

济耦合协调度的基尼系数在样本期内一直呈下降趋

势，从 0.040 下降到 0.017，说明西部地区各省份间的

差距在不断缩小。2012—2018 年东北地区新质生产

力与数字经济耦合协调度的基尼系数呈下降趋势，

2019年突然上升，随后再次呈下降趋势，说明东北地

区各省份间的差异在 2012—2018 年逐年缩小，2019
年差异扩大，之后再次缩小。对四大区域进行对比

分析发现，东部地区区域内差异最大，其次是东北地

区，中部地区和西部地区的区域内差异较小。

由图4（b）可以看出，东-东北的差异最大，然后依次

是东-西、东-中、中-东北、西-东北和中-西。其中，东-
东北、东-中和西-东北的基尼系数都呈下降趋势，东-
西、中-东北和中-西的基尼系数呈现出先下降后上升的

V型变化特征。与2012年的基尼系数相比较，四大区

域间的基尼系数都有所下降，说明新质生产力与数字

经济耦合协调发展水平在四大区域间的差异逐渐缩小。
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（a）四大区域组内差异时序演变 （b）四大区域组间差异时序演变

图4 耦合协调度发展的区域差异时序演变

2.分布动态演进分析

借用Kernel密度估计法探究全国及四大地区新质

生产力与数字经济耦合协调发展水平的分布及动态演

变特征，选用 2012 年、2014 年、2017 年、2019 年、2022
年的数据绘制核密度曲线，如图5所示。

从分布位置及延展性看，全国及四大地区的核密

度曲线均出现了向右移动的趋势，说明全国及四大地

区的新质生产力与数字经济的耦合协调度在逐年上

升。从图 5（a）可以看出，全国核密度曲线左侧收敛，

出现右拖尾现象，说明部分省份耦合协调度发展水平

较高。从图 5（b）可以看出，东部地区的峰值逐年下

降，宽度变大，说明东部地区各省份间的耦合协调度在

逐步扩大。从图5（c）和图5（e）可以看出，中部地区和

东北地区的核密度曲线峰值在逐渐上升，说明中部地

区和东北地区区域内各省份之间的耦合协调度差距在

逐步缩小。从图5（d）可以看出，西部地区的核密度曲

线出现明显的右拖尾现象，左侧收敛且峰值在逐渐下

降，说明西部地区各省份间的耦合协调度差距在逐步

扩大。

从极化现象看，全国核密度曲线从单峰演变为双

峰，说明两极分化现象愈加严重；中部地区和东北地区

在样本期内一直处于单峰分布，无极化现象；东部地

区、西部地区的核密度曲线从双峰演变为单峰，说明极

化现象逐渐消失。

（四）空间相关性分析

为分析 2012—2022 年中国新质生产力与数字经

济耦合协调发展水平是否存在明显的空间相关性，借

用全局莫兰指数和局部莫兰指数［25］对其进行分析。

1.全局空间相关性分析

表5是2012—2022年我国新质生产力与数字经济

耦合协调发展水平的全局莫兰指数及检验结果。

2012—2022年全局莫兰指数值在 0.200—0.240之间，

Z值均大于 0，P值均小于 0.01，通过了 1%置信水平下

的显著性检验，表明我国新质生产力与数字经济耦合

协调发展水平之间存在显著的空间正相关性。

2.局部空间相关性分析

全局莫兰指数只能反映我国新质生产力与数字经

济耦合协调发展水平的全局自相关性，不能反映其在

局部地区的集聚状态，需进一步运用局部莫兰指数来

分析。局部莫兰指数将分析对象划分高-高聚集、高-
低聚集、低-高聚集和低-低聚集四种类型：高-高聚集

表示某省份的耦合协调发展水平较高，其相邻地区的

耦合协调发展水平也较高；高-低聚集表示某省份自

身发展水平较高，但其相邻省份的发展水平较低；低-
高聚集表示某省份自身发展水平较低，但其相邻省份

的发展水平较高；低-低聚集表示某省份自身发展水

平较低，相邻省份的发展水平也较低。

本文使用ArcGIS软件绘制 2012年、2017年、2022
年全国各省份新质生产力与数字经济耦合协调度局部

集聚图，见图6。可以看出，新质生产力与数字经济耦

合协调度的集聚类型以高-高聚集和低-低聚集为主，

且东部地区与西部地区的差异较为明显，高-高聚集

集中在东部沿海地区，低-低聚集集中在西部地区，

高-低聚集、低-高聚集的省份较少。其中，高-高聚集

主要分布在江苏、浙江、上海、山东等地，说明东部沿海

地区耦合协调发展水平较高，低-低聚集主要分布在
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新疆、甘肃和青海等地，说明西部地区的耦合协调发展

水平相对落后。2017年和 2022年，四川都属于高-低
聚集类型，说明四川在此期间的耦合协调发展水平显

著高于相邻地区，在西部地区脱颖而出，与前文得出的

西部地区各省份之间的耦合协调度差距在逐步扩大的

结论相吻合；江西在2017年和2022年属于低-高聚集

类型，说明其相邻省份的耦合协调发展水平较高，江西

的发展水平较低。

四、结论与建议

（一）研究结论

基于新质生产力和数字经济的内涵，分别构建了

新质生产力和数字经济指标体系，并运用熵值法测算

2012—2022年 30个省份的新质生产力和数字经济发

展水平，结果显示，我国新质生产力和数字经济发展水

平在样本期内稳定上升，且东部地区发展优势明显。

根据耦合协调度模型计算二者的耦合协调度，2012年

全国大部分省份的新质生产力与数字经济的耦合协调

度处于失调时期，仅有东部地区 6个省份达到了协调

阶段，2022年全国所有省份的新质生产力与数字经济

的耦合协调度都处于协调阶段，且东部地区特别是部

分沿海省份达到了中级协调、良好协调阶段，说明我国

新质生产力与数字经济协同发展已初见成效。运用

Dagum基尼系数分析新质生产力与数字经济耦合协调

度发展水平在不同地区之间的差异，得出耦合协调发

展水平的总体差异及四大地区区域内和区域间的差异

都在逐渐缩小，其中东部地区与东北地区的差异最大，

西部地区与东北地区的差异、中部地区与西部地区的

差异较小。从贡献度看，新质生产力与数字经济耦合

协调发展水平的总体差异主要来源于区域间差异。从

Kernel密度曲线的分布及动态演变特征看，全国及四

大地区的核密度曲线均呈现右移趋势，说明全国及四

（d）西部地区 （e）东北地区

图5 全国及四大地区新质生产力与数字经济耦合协调发展水平核密度图

（a）全国 （b）东部地区 （c）中部地区

表5 新质生产力与数字经济耦合协调度的

全局莫兰指数

年份

2012年

2013年

2014年

2015年

2016年

2017年

2018年

2019年

2020年

2021年

2022年

I

0.236
0.230
0.231
0.240
0.238
0.231
0.200
0.205
0.214
0.213
0.230

Z

3.259
3.198
3.222
3.329
3.312
3.228
2.882
2.934
3.038
3.024
3.231

P

0.001
0.001
0.001
0.001
0.001
0.001
0.004
0.003
0.002
0.002
0.001
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（a）2012年 （b）2017年 （c）2022年

图6 全国各省份新质生产力与数字经济耦合协调度局部集聚图

大地区的新质生产力与数字经济的耦合协调发展水平

逐年上升。从极化现象看，全国两极分化现象愈加严

重，根据耦合协调度空间分布图可看出，东部地区、中

部地区耦合协调度与西部地区、东北地区耦合协调度

的差异明显，即东部地区、中部地区耦合协调发展水平

较高，西部地区、东北地区耦合协调发展水平较低；东

部地区、西部地区极化现象逐渐消失，说明东部地区、

西部地区各省份间的发展不平衡现象逐渐减弱。从全

局莫兰指数分析结果看，我国新质生产力与数字经济

耦合协调发展水平存在显著的空间正相关性。从局部

莫兰指数分析结果看，东部地区多呈现高-高聚集，西

部地区多呈现低-低聚集。

（二）对策建议

基于上述结论，为促进新质生产力与数字经济协

同发展，提出以下对策建议：

第一，促进新质生产力与数字经济协同发展。当

今数字经济快速发展，新质生产力的提升不仅需要新

技术的创新、生产效率的提高，还需要充分发挥数字技

术在各个环节的作用。因此要加强新型人才的培养，

优化整合人力资源，鼓励企业加强人工智能、大数据等

新技术的运用，并在新质生产力和数字经济领域实施

加大资金支持力度、减少税收、增加科技创新奖励等措

施，有效促进新质生产力和数字经济的协同发展。

第二，加强区域协调发展。我国新质生产力与数

字经济耦合协调发展水平具有显著差异，其中东部地

区优势明显。因此，需要东部地区带动相对落后地区，

同时加强落后地区的数字基础设施建设。要因地制宜

制定地方政策，鼓励和吸引大型数字化企业入驻，促进

大数据、人工智能等数字技术专业型人才的培养。

第三，发挥新质生产力与数字经济耦合协调发展

的集聚效应。高-高聚集区域内的省份应在保持现有

优势的基础上，进一步扩大辐射范围，带动周边省份发

展，使低-高聚集向高-高聚集转变。高-低聚集的省

份则要在保持稳定上升的基础上带动相邻省份，使

低-低聚集省份向高-高聚集转变，促进我国新质生产

力与数字经济协同发展。◆
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Research on the Coupling and Coordination Between China􀆳s New Quality
Productive Forces and the Digital Economy

Chen Xiusu, Wang Junjie
Abstract: The synergistic development of new quality productive forces and the digital economy serves as a crucial
engine for advancing China􀆳s high-quality economic growth. This study examines 30 Chinese provinces（excluding
Hong Kong, Macao, Taiwan, and Tibet）, constructing an indicator system for new quality productive forces and the
digital economy. Using the entropy method, it measures their development levels from 2012 to 2022 and calculates
their coupling coordination degree. The Dagum Gini coefficient and kernel density estimation methods are employed
to analyze regional disparities and distribution characteristics, while global and local Moran􀆳s indices are used to
explore spatial correlation and agglomeration patterns. The findings reveal: China􀆳s new quality productive forces,
digital economy, and their coupling coordination have all shown an upward trend, with the eastern region
demonstrating a clear developmental advantage, while the western and northeastern regions lag behind. By 2022, all
provinces had achieved a coordinated stage in the coupling of new quality productive forces and the digital economy,
with eastern coastal provinces reaching intermediate or high-level coordination. Overall disparities in coupling
coordination have gradually narrowed, with inter-regional differences being the primary source of variation.
Polarization within the eastern and western regions has diminished over time. The coupling coordination level
exhibits positive spatial correlation, with high-high agglomeration dominant in the east and low-low agglomeration
prevalent in the west. The study recommends enhancing support for technological innovation and infrastructure in
the western and northeastern regions to foster their synergistic development of new quality productive forces and the
digital economy.
Key words: new quality productive forces; digital economy; coupling coordination degree; regional disparities;
spatial correlation
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数字化转型赋能制造业上市企业
投资效率提升的机制研究

——基于融资约束与内部控制视角

吴 昱 王玉冰

（河南科技大学 商学院，河南 洛阳 471023）
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摘要：数实融合背景下，数字化转型成为制造业企业提高效率、实现高质量发展的新动能。对 2014—

2023 年 A 股制造业上市企业进行研究，实证检验企业数字化转型与投资效率之间的影响机制。研究发

现：（1）数字化转型能有效提升企业投资效率，且能在不同程度上缓解企业过度投资或投资不足的问

题；（2）数字化转型通过缓解企业融资约束提升投资效率，且对融资约束弱的企业效果更显著；（3）数字

化转型通过改善企业内部控制质量提升投资效率，且对内控水平低的企业作用更明显；（4）数字化转型

对非效率投资的抑制具有异质性，且在技术驱动和数字化成果两方面对提升投资效率作用显著。
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一、引言

我国数字经济发展迅猛，已成为推进中国式现代

化的核心驱动力量。党的二十大报告明确指出，加

快发展数字经济，促进数字经济和实体经济深度融

合，打造具有国际竞争力的数字产业集群。《数字中国

发展报告（2023年）》显示，2023年数字经济核心产业

增加值预计超过12万亿元，数字产业成为新质生产力

的重要载体。数字技术与实体经济的深度融合，能推

进数字产业化、产业数字化，赋能传统产业转型升级，

推动经济高质量发展。

作为国民经济的支柱，我国制造业增加值约占全

球的 30%，我国已连续 14年位居世界第一制造大国，

因此制造业是产业转型升级的关键所在。在数字经济

引领下，我国制造业数字化智能化改造和绿色转型持

续深入，制造业投资保持较快增长。有效投资是工业

经济增长的发动机，是推动经济发展实现质的提升的

内在要求。为适应产业结构演变和消费升级，积极扩

大有效益的投资是关键。我国实体经济投资回报率自

2008年以来持续下降，传统经济发展模式乏力。如何

发挥投资对优化供给结构的促进作用，提升投资的精

准性和有效性，防范“脱实向虚”风险的扩大，是当前亟

待研究的课题。

党的二十届三中全会强调：“推动数字化转型，加

快新一代信息技术的普及应用，发展数字经济，构建

数据驱动的创新体系。”制造业数字化转型是将信息

技术、互联网、大数据、人工智能等先进技术应用于制

造业，实现全过程、全要素、全周期的数字化升级，这

一变革为提高效率和实现高质量发展提供了新动能

（申渊源等，2024）［1］，不仅有助于制造业企业降低资本

成本，优化融资环境（王晓燕和董映帆，2024）［2］，提高

全要素生产率，还能降低组织协调成本，强化内部管

理，提高投资决策效率和抗风险韧性，推动企业可持

续发展。

本文以 2014—2023 年 A 股制造业上市企业为样

··25



2025年第3期（总第551期）

数字经济

本，探究制造业企业数字化转型与投资效率之间的作

用机理。边际贡献主要体现在：理论上拓展了数字

化转型经济效应的研究范式，揭示了融资约束与内

部控制的作用机理，验证了数字化转型赋能制造业

企业投资效率提升的路径，诠释了数字化转型的异

质性表现。

二、理论分析与研究假设

（一）数字化转型与投资效率

对数字化转型，学界提出“三步走”概念，即数

码化、数字化和数字化转型，描述了数字化转型从开

始走向成熟依次经历的三个阶段（杨彦欣和高敏雪，

2024）［3］。简单说，是企业实现从信息数字化到生产经

营数字化再到战略和组织数字化的过程。数字化转型

通过深度整合各类资源，显著提升全要素生产率，推动

经济高质量发展。此外，数字化转型增强了股票市场

的流动性，优化经济地理格局，推动包容性增长，提升

运营效率和组织绩效（潘红波和高金辉，2022）［4］。因

此，数字化转型是企业实现提质降本增效目标、发现并

创造新价值的必由之路。

数字化转型正推动企业实现全方位生产要素与数

字技术的深度融合（Nambisan等，2019）［5］，不可避免影

响企业的投资决策，却鲜有研究深入探讨其与投资效

率间的关联，两者间的影响机制与路径依然是较崭新

的研究领域。第一，基于信息不对称理论，信息作为企

业决策的基础，直接影响管理层的战略制定与投资决

策。信息不对称现象的存在往往导致管理层在投资决

策过程中表现出显著的主观能动性和非理性倾向，影

响投资策略的科学性。依托大数据、云计算等数字技

术，数字化转型通过拓宽企业信息获取渠道、降低信息

获取成本，实现运营数据的实时采集、整合与分析，进

而推动信息披露共享机制的优化与完善，有效缓解信

息不对称问题，提升投资决策效率（胡飞，2025）［6］。数

字化转型不仅增强决策者对企业运营状况的全面认

知，也为投资决策的科学性提供可靠的信息支撑（陈

富永和孟妍，2024）［7］。第二，数字化程度越高，其资源

配置效率就越高（李沁洋等，2023）［8］。企业数字化技

术、数字化成果的运用能够促进产业结构升级，提高企

业资源配置能力。投资效率实质上是企业对自身资源

进行配置作用发挥的程度，作为反映资源配置效果的

指标，自然会受到数字化的影响。第三，数字化通过改

善信息质量、降低代理成本（刘淑春等，2021）［9］，缓解

融资约束，实现有效投资，提升投资效率。第四，数字

化将企业内外部信息环境结合起来，使企业更容易监

督管理层进而改善内部控制，规制管理层的投资决

策，达到提升投资效率的作用。综上看，企业数字化

转型能够帮助管理层更高效地配置资源，实现投资效

率的提升。据此提出如下假设：

假设1：数字化转型能提升企业投资效率。

（二）数字化转型、融资约束和投资效率

融资约束是数字化转型影响投资效率的路径之

一。数字化极大改进了信息加工处理效率，提高了与外

部金融机构的沟通频次，降低了企业融资中的信息不

对称，缓解了企业融资约束（祁怀锦等，2020）［10］，且企

业缴税记录、经营状况、数字足迹等“软信息”能以视

频、音频、超媒体等方式被挖掘或公开，使企业信息更

加透明，让社会各界及利益相关者更易评估企业的发

展前景和信用水平，判断企业的盈利状况及偿债能力

（Chen等，2022）［11］。此外，企业可以向外界释放关于

企业技术引进和智能化升级的积极信号，达到正向的

“曝光效应”，吸引资金供给方，获得认可与资金支持

（魏昀妍等，2024）［12］。现代企业制度下企业所有权与

经营权分离，企业普遍存在委托代理问题（刘莹莹，

2022）［13］，代理成本过高，使外部成本高于内部资本成

本，产生融资约束。数字化转型后，企业可有效处理内

外部信息，简化各环节流程，降低代理成本（戚聿东和

肖旭，2020）［14］。

经济新常态下，融资约束上升为影响我国企业经

营特征与发展态势的核心因素，深刻影响着企业的具

体决策行为（徐金球，2022）［15］。融资约束大，企业融资

成本高，则经常会出现融资失败、融资不足的情况。企

业获得的现金流减少，则更倾向于提高现金留存，减

少投资活动，影响投资效率（Dickson，2011）［16］。我

国中小企业融资约束问题更为明显，李梁和殷凤春

（2024）［17］研究发现，中小企业融资约束的存在使实际

投资水平比最优投资水平降低30%—40%。解决企业

融资约束问题是减少企业非效率投资的有效方法，因

此本文认为数字化转型有助于破解企业面临的融资困

境，获得资金融通，缓解融资约束，实现有效投资，故提

出如下假设：

假设 2：企业数字化转型能够通过降低融资约

束提升投资效率，且对融资约束低的企业提升效果

更显著。

（三）数字化转型、内部控制和投资效率

内部控制是影响企业数字化转型与投资效率的
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重要内在因素。企业数字化转型不仅有助于提升运

营效率，更能有效抑制管理层机会主义行为，提高

企业内部信息传递质量和准确性。在传统的企业管理

实践中，管理层往往倾向于追求个人地位、权力、薪酬

以及声誉，并通过扩大公司资源规模达成这些个人目标，

忽视公司资源的合理配置（孙黎和常添惠，2024）［18］。

企业通过建立健全内部控制机制，运用规范化的控制

程序和激励约束手段，可以弥补契约的不完全性，优

化决策效率（许爱荣，2025）［19］。从内部信息环境看，

随着数字化转型的推进，企业应用数字化技术和引导

数字化创新，打破内部信息壁垒，促进各部门信息共

享和协同管理，不仅可以加强企业信息化处理能力与

信息披露能力，而且一定程度上可以限制管理层在经

营活动中的自由决策权（王贤彬和陈禾，2024）［20］，企

业决策因此更加透明化、数据化。借助大数据、云计

算等先进技术，企业能够实时获取并分析各种业务数

据，从而更准确地评估投资项目的风险和收益。这种

数据驱动的决策方式，可减少管理层因个人动机做出

的非最优决策，有助于实现公司资源配置最大化。从

外部信息环境看，数字化转型能打破企业间的信息壁

垒。企业内外部信息搜集、处理及传递能力的提升，

不仅有助于提升信息质量可比性，降低信息使用成

本，还可通过数字技术赋能的实时监控和反馈机制，

使机构和市场投资者更精准地辨识企业信息操控行

为（姜长丰，2024）［21］。这种机制对管理层利用非效率

投资项目进行自我牟利的动机形成有效威慑，从而改

善企业内部控制，确保投资决策与公司的总体战略、

风险取向一致，对企业投资效率产生促进作用（李丽

等，2024）［22］。

内部控制水平反映了企业的内部治理能力、风险

控制能力、经营能力、战略布局等。内部控制水平高的

企业经济活动有效性强，能够做出更有效的投资决

策。内部控制水平低的企业内部治理涣散，容易出现

非效率投资行为，数字化转型通过改善内部控制从而

提升投资效率的作用应显著高于内部控制水平高的企

业。基于此，提出如下假设：

假设 3：数字化转型可以通过改善企业内部控制

从而提升投资效率，对内部控制水平较低的企业，数字

化转型对提升投资效率具有更强的促进作用。

三、研究设计

（一）模型构建

为了深入研究数字化转型对企业投资效率的影

响，构建面板模型如下：

inv_ei,t=β0+β1digitali,t+β2controlsi,t+∑year+∑industy+
∑city+εi,t （1）

其中，被解释变量为投资效率（inv_e），核心解释

变量为企业数字化转型（digital），controls代表控制变

量，∑year、∑industy和∑city分别为年份、行业和城市

固定效应，ε为随机误差项。

（二）主要变量

1.被解释变量

参考 Richardson（2006）［23］的残差度量模型，模型

推导过程如下：

Richardson 将投资总支出分为两部分，一部分是

保持日常经营活动的投资支出，另一部分是企业用于

进一步发展的新增项目投资，即：

Itotal,t=Imaintain,t+Inew,t （2）
其中，Itotal,t为企业总投资，Imaintain,t为资本保持性投

资，Inew,t为新增项目投资。新增项目投资又分为两部

分：一部分是预期投资净现值为正的正常投资，一部分

是非预期投资，即：

Inew,t=I*
t+It （3）

I*
t为预期投资（正常投资），It为非预期投资，下文

用于衡量投资效率。

Richardson认为影响企业投资效率的主要因素包

括投资机会、融资能力、资产特性以及盈利能力等，本

文在此基础上总结国内外诸多学者的研究成果，选取

合适的变量构建模型如下：

It=α+δ1Growtht-1+δ2Levt-1+δ3Casht-1+δ4Aget-1+δ5Sizet-1
+δ6Rett-1+δ7It-1+∑year+∑industy+ε （4）

其中，It为第 t 年新增投资支出，Growtht-1为第 t-1
年的企业成长性，Levt-1 为第 t-1 年的资产负债率，

Casht-1为第 t-1年的自由现金流，Aget-1为第 t-1年的公

司年龄，Sizet-1为第 t-1年的资产规模，Rett-1为第 t-1年

的每股收益，It-1为第 t-1年的新增投资支出，∑year表
示年份虚拟变量，∑industy 表示行业虚拟变量，ε为
残差。

本文以残差作为衡量投资效率的标准，视为低效

投资的代理变量，定义为 inv_e，残差越接近 0，则投资

效率越高。为使回归结果更容易分析，对计算得出的

投资效率进行取绝对值处理。

2.核心解释变量

企业数字化转型是漫长的过程，目前关于数字化

转型的定量评估，国内外学者尚未形成统一标准。吴
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非等（2021）［24］提出一种创新性的衡量方法，将上市公

司年度报告中“数字化转型”相关词语的词频作为评

估企业数字化转型程度的指标，被学术界广泛借

鉴。通过年报的词频汇总可以提供企业数字化转型相

关信息，但仅考虑数字化技术层面而忽视外部行业、地

区环境因素与内部管理层数字化支持力度等，使该方

法具有一定片面性。本文在此研究基础上，选用

CSMAR 数据库《中国上市公司数字化转型研究数据

库》的指标体系，利用熵权法计算得出制造业企业数字

化转型指数作为本文的核心解释变量（digital）。指标

体系见表1。
3.中介变量

（1）融资约束

目前在学术研究中，KZ 指数一般用作衡量融资

约束程度。由于该指数构建时存在一定的内生性问

题，因此参考 Hadlock 和 Pierce（2010）［25］、顾雷雷等

（2020）［26］、徐金球（2024）［27］的做法，选用融资约束度指

标FC指数，作为中介变量之一。

（2）内部控制

为了能够较好反映企业内部控制状况，本文借鉴

姜长丰（2024）［21］、叶康涛等（2015）［28］的方法，选取迪博

大数据研究中心发布的迪博内部控制指数来衡量企业

内部控制的质量，并进行取自然对数处理，用dib表示，

作为中介变量之二。

4.控制变量

为了使模型估计结果更加稳健，引入若干企业层

面控制变量：独立董事占比（indboard）、董事会规模

（bsize）、两职合一（dual）、行业竞争程度（HHI）、企业年

龄（age）、股权集中度（top1）、资本密集度（Cap）、投资

机会（tobinQ）、资产回报率（roa）。考虑到不同城市经

济发展的差异对当地制造业上市企业投资可能产生的

影响，引入地级市层面的变量，包括地区生产总值

（GDP）、政府研发投入（RD）。主要变量的名称及测量

方式见表2。
（三）数据来源与描述性统计

以 2014—2023 年 A 股制造业上市企业面板数据

为研究样本，制造业行业划分以《上市公司行业分类指

引（2012年修订）》为标准。对样本进行如下筛选：第

一，剔除数据严重缺失的样本，对个别缺失值用线性插

值法补充；第二，剔除研究期间内上市和退市的样本，

保持样本的稳定性；第三，剔除带ST和*ST的样本；第

四，为降低数据异常值影响，对所有连续变量在1%和

99%分位进行缩尾处理。经筛选后，共有 1335 家企

业，即 13350个有效观测值。数据主要来源于国泰安

CSMAR数据库、迪博数据库等。

表 3 为描述性统计结果，投资效率最大值为

1.069，最小值为 5.00×10-6，说明不同年份不同企业投

资效率差异较大，其他变量也在正常波动范围内。

四、实证分析

（一）基准回归

表4为企业数字化转型与投资效率关系的基准回

归结果。（1）、（2）列显示digital在加入控制变量前后均

在1%置信水平下显著，且回归系数为负，表明企业数

字化转型能够提升其投资效率，故接受假设1。

目标层

企

业

数

字

化

转

型

维度层

战略引领

技术驱动

组织赋能

数字化成果

数字化应用

环境支撑

指标层

管理层数字职务设立

管理层数字创新导向持续性

管理层数字创新导向前瞻性

管理层数字创新导向强度

管理层数字创新导向广度

大数据技术

区块链技术

云计算技术

人工智能技术

数字人力投入计划

数字资本投入计划

数字基础设施建设

科技创新基地建设

数字创新标准

数字创新论文

数字创新资质

数字国家级奖项

数字发明专利

流程创新

技术创新

业务创新

行业R&D活动情况

行业发明专利数量

行业新产品开发及销售情况

行业数字化技术强度

行业人力资本投入强度

行业数字资本投入强度

城市光缆密度

城市互联网宽带接入用户规模

城市移动互联网用户规模

城市移动交换机容量

表1 企业数字化转型指标体系
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（二）稳健性检验

为验证上述基准回归结果的稳定性，进行稳健性

检验，分别替换核心解释变量和被解释变量。

1.替换核心解释变量

借鉴赵宸宇等（2021）［29］的思路，对数字技术应用、

互联网商业、智能制造和现代信息系统四个维度99个

关键词汇在企业年报中出现的频次作为衡量企业数字

化转型的标准。对数字化转型关键词汇出现频次进行

抓取，并对数据进行加1取自然对数的处理，作为新的

核心解释变量，定义为 digital1重新回归，结果见表 5，
发现在更换核心解释变量后回归结果保持稳健。

2.替换被解释变量

更换被解释变量的计算方式，采用 Biddle 等

（2009）［30］、严子淳等（2023）［31］的投资模型（公式 5）计

算投资效率，将新的残差定义为 inv_e1重新回归，结果

见表5，替换被解释变量后回归结果依然稳健。

Ii,t=β0+β1Growthi,t-1+ε （5）

表2 主要变量的名称及测量方式

变量类型

被解释变量

核心解释变量

中介变量

控制变量

虚拟变量

变量符号

inv_e
digital

FC
dib

indboard
bsize
dual
HHI
age
top1
Cap

tobinQ
roa

GDP
RD
year

industy
city

变量名称

投资效率

数字化转型指数

融资约束指数

内部控制指数

独立董事占比

董事会规模

两职合一

行业竞争程度

企业年龄

股权集中度

资本密集度

投资机会

资产回报率

地区生产总值

政府研发投入

年份

行业

城市

测量方式

参考前文，选取Richardson模型残差作为投资效率，该指标为负向指标

从数字化转型的六个维度选取指标加权计算得出

基于财务指标综合计算得出

基于内部控制五大目标的实现程度加权计算并取对数得出

董事会中独立董事所占比例

董事会中董事总人数的自然对数

虚拟变量，如董事长和CEO由一人担任，赋值为１，否则为0
赫芬达尔指数，计算公式为：HHI=sum（Xi/X）2

观测年度与企业注册年度差值的自然对数

最大股东持股比例

公司资产总额与员工人数之比

企业市值占资产总额的比值

税后净利润与总资产的比值

企业所在城市地区生产总值（万亿）

企业所在城市政府研发投入总额（万亿）

年份虚拟变量

行业虚拟变量，以2012年证监会行业分类为标准

城市虚拟变量

表3 主要变量的描述性统计

变量类型

被解释变量

核心解释变量

中介变量

控制变量

变量符号

inv_e

digital

FC

dib

indboard

bsize

dual

HHI

age

top1

Cap

tobinQ

roa

GDP

RD

样本量

13350
13350
13098
13332
13350
13350
13089
13341
13350
13350
13350
13350
13350
13178
13178

平均值

0.039
0.304
0.430
6.439
0.377
2.118
0.249
0.223
2.492
0.311
14.490
2.152
0.032
1.179
0.043

标准差

0.046
0.135
0.269
0.245
0.056
0.188
0.433
0.206
0.575
0.139
0.666
1.408
0.069
1.128
0.064

最小值

5.00e-06
0.078

0
-1.224
0.333
1.609

0
0.026

0
0.018

12.976
0.829

-0.254
0.056

1.19e-04

最大值

1.069
0.661
0.984
7.977
0.571
2.639

1
1

3.497
1.021
16.237
8.841
0.218
4.465
0.336

表4 基准回归

变量

digital

控制变量

年份/行业/城市固定

N
R2

（1）
inv_e

-0.015***
（-2.86）

否

是

13347
0.136

（2）
inv_e

-0.014***
（-2.67）

是

是

12906
0.157

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平。下表同。
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（三）内生性处理

由于研究过程中遗漏某些影响因素，以及自变

量与因变量可能存在双向因果关系，导致内生性问

题。为解决模型内生性问题，使用工具变量法进一

步检验。王桂军等（2022）［32］认为企业的数字化水平

与其所处的行业背景和地区环境密切相关，但这种

宏观层面的数字化进展并不直接对企业的投资行为

产生影响，基于此选取同地区同行业同年份其他企

业数字化转型程度的均值作为工具变量（i_digital）进

行检验。表 6汇报了两阶段最小二乘法的回归结果，

第一阶段结果显示工具变量（i_digital）与核心解释变

量数字化转型（digital）在 1%水平上显著相关，说明

该工具变量具有合理性；第二阶段结果显示，数字化

转型的回归系数在 1%的水平上显著为负，表明考虑

内生性问题后结论依然成立。

五、进一步分析

（一）中介效应分析

1.缓解融资约束机制检验

由上述实证结果及相关检验可知，数字化转型能

显著提升企业的投资效率。基于此，进一步研究二者

之间的影响机制。由前文分析可知，融资约束是企业

出现非效率投资的原因之一，因此以FC指数作为中介

变量进行回归。表7第（2）列的结果显示FC指数与数

字化转型在1%的水平下显著负相关，说明企业数字化

转型能够有效缓解融资约束，助力企业获得外源融资，

提升资源配置效率，从而实现长期投资和高收益投

资。据此验证了假设 2，即企业数字化转型能够降低

融资约束从而提升投资效率。

为进一步检验融资约束在数字化转型—投资效率

关系中起到的作用，以融资约束（FC指数）的中位数为

标准，将高于中位数的样本划为高融资约束企业，将低

于中位数的样本划为低融资约束企业，分别进行子样

本回归，表7第（3）、（4）列汇报了不同融资约束情境下

企业数字化转型对投资效率的促进效应。结果显示，

在融资约束低的企业中，数字化转型对投资效率具有

更明显的提升作用，说明企业融资约束越低，数字化转

型越易帮助企业缓解资金需求问题，从而获取更丰富

的资源，更好地进行资源配置，提升企业投资效率，再

次验证了假设2。

2.改善内部控制机制验检

本文认为，内部控制是数字化转型影响企业投资

效率的关键路径。从表8第（2）列可以发现，当被解释

变量为 dib时，核心解释变量 digital的系数在 1%的水

平上显著为正，说明企业数字化转型能够提升其内部

控制质量。通过数字化转型构建数字化协同治理机

制，能够有效监督、约束管理层的非理性行为，提高企

业信息挖掘、处理与应用的能力，进而提高企业的投资

效率水平。据此验证了假设 3，即企业数字化转型可

以通过改善企业内部控制从而提升投资效率。

为进一步验证内部控制水平在数字化转型—投资

表5 稳健性检验

变量

digital1

digital

控制变量

年份/行业/城市固定

N
R2

（1）
inv_e

-0.001**
（-2.28）

是

是

12906
0.157

（2）
inv_e1

-0.020***
（-3.52）

是

是

12591
0.126

表6 内生性检验

变量

i_digital

digital

控制变量

年份/城市固定

N
R2

（1）
工具变量法

第一阶段

digital
0.090***
（34.15）

是

是

12872
0.445

（2）

第二阶段

inv_e

-0.045***
（-3.88）

是

是

12872
0.144

表7 中介效应检验——融资约束

变量

digital

控制变量

年份/行业/城市

固定

N
R2

（1）
FC

-0.525***
（-18.69）

否

是

13095
0.281

（2）
FC

-0.573***
（-22.38）

是

是

12905
0.412

（3）
融资约束水平

低

-0.020***
（-2.81）

是

是

6401
0.202

（4）

高

-0.012
（-1.41）

是

是

6477
0.157
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效率关系之间的作用，根据迪博数据库内部控制指数

（dib）的中位数为标准，将样本分为内部控制水平高和

内部控制水平低两个子样本，分别进行回归，结果如表

8第（3）、（4）列所示。在内部控制水平低的企业中，数

字化转型对投资效率的影响具有更强的促进作用。内

部控制水平高的企业治理能力强，战略布局较为完善，

有较高的风险管控水平，非效率投资行为的出现少于

内部控制水平低的企业，所以其数字化转型通过优化

内部控制水平提升投资效率的效果不如内部控制水平

低的企业，据此再次验证了假设3。

（二）异质性检验

1.基于投资效率

根据刘波和洪兴建（2022）［33］的研究，由于企业经

营方式与债务结构不同，企业的投资效率也不同。为

进一步研究数字化转型对企业非效率投资的影响，将

Richardson 模型所得残差按照大于 0 和小于 0 的样本

分别定义为过度投资和投资不足进行回归，回归结果

见表 9第（1）、（2）列，对于投资不足企业，数字化转型

带来更明显的投资效率拉动作用。这种结果可能源于

数字化转型能够帮助企业识别高回报项目，避免资源

浪费，实时监控项目进展，及时调整资源配置，确保资

金有效利用。同时，数字化转型能够优化业务流程，降

低运营成本，成本的降低促使企业释放更多资金用于

投资，所以效果更显著。

2.基于产权性质

鉴于我国企业产权性质的独特性，数字化转型对

不同产权性质的企业可能产生差异化影响。本文按产

权性质将企业分为国有企业、非国有企业，表9第（3）、

（4）列报告了分产权性质的估计结果，国有企业在 1%
的置信水平下显著。可能因为国有企业在资源获取方

面具有优势，往往更能获得政策和资金支持，能够更顺

利地实施数字化转型项目。数字化转型为国有企业提

供了技术支持和创新平台，帮助其更快响应市场变化，

抓住投资机会，提升投资效率。对国有企业而言，数字

化转型助力效果更显著。

（三）数字化转型分维度回归

为进一步分析数字化转型与企业投资效率之间的

关系，将核心解释变量进行分解，分维度分析数字化转

型对企业投资效率的影响。由表1可知数字化转型分

为六个维度，剔除外部环境影响因素，选择企业内部影

响因素指标：战略引领（sds）、技术驱动（tbs）、组织赋能

（obs）、数字化成果（das）、数字化应用（dps）五个维度与

企业投资效率（inv_e）进行回归，结果见表10。
表10显示，技术驱动（tbs）、数字化成果（das）两个

变量分别在 10%、1%置信水平下显著。如前文分析，

数字化转型提升企业投资效率的关键路径之一是改善

内部控制情况，数字化技术为数据要素注入了及时性、

透明性和可验证性等特性，有助于削弱管理层的机会

主义行为，能显著提升企业内部信息传递的质量和效

率（李焰等，2011）［34］，实现数字技术对投资效率的促进

作用。同时，数字化成果和应用以创新为主，促使企业

在技术上取得显著突破，并在业务层面实现跨越式发

展，降低企业与金融机构沟通的信息成本，减少信息不

对称问题，使企业能够更便捷地获得融资支持，有效缓

解融资约束，提升投资效率。

六、结论与建议

（一）研究结论

选取我国 A 股制造业上市公司 2014—2023 年面

板数据，基于融资约束与内部控制视角，探讨了企业数

字化转型对投资效率的影响机制。研究结论如下：第

一，数字化转型能有效解决企业非效率投资现象，促进

变量

digital

控制变量

年份/行业/城市

固定

N
R2

（1）
dib

0.291***
（11.42）

是

是

13328
0.157

（2）
dib

0.228***
（9.27）

否

是

12889
0.203

（3）
内部控制水平

低

-0.027***
（-3.19）

是

是

6416
0.171

（4）

高

-0.002
（-0.22）

是

是

6447
0.185

表8 中介效应检验——内部控制

变量

digital

控制变量

年份/行业/城市

固定

N
R2

（1）
投资效率

过度投资

-0.015
（-1.48）

是

是

5063
0.156

（2）

投资不足

-0.018***
（-3.05）

是

是

7825
0.240

（3）
产权性质

国有企业

-0.022***
（-2.83）

是

是

4920
0.222

（4）

非国有企业

-0.011
（-1.49）

是

是

7986
0.151

表9 异质性检验
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投资效率提升。第二，数字化转型提升企业投资效率

可以通过缓解企业融资约束、改善企业内部控制质量

两条路径实现，且对融资约束较低、内部控制水平较低

的企业更显著。第三，数字化转型促进投资效率提升

具有异质性，对投资不足的企业和国有企业更显著，分

维度看数字化转型在技术驱动和数字化成果两个方面

对企业投资效率提升有促进作用。

（二）对策建议

基于以上结论，提出以下建议：第一，顺应数字化

趋势，鼓励各行业数字化转型，坚持产业数字化、数字

产业化方向，深度融合人工智能、大数据、互联网、5G
等先进技术与行业发展，探索生物制造、量子科技、具

身智能、6G等未来数字产业领域。第二，面对融资约

束问题，数字化能拓宽企业融资渠道、优化资产负债结

构。因此，企业应积极进行数字化转型，将数字化技术

运用于企业的生产流程、管理模式和销售服务中，实现

与企业的深度融合。第三，推进企业管理数字化，建立

跨部门的数字化团队，制定数字化转型战略计划、实施

与反馈，同步构建与转型目标相适配的组织架构和管

理制度，以确保企业内部运作的顺畅与高效。加大数

字化人才培训力度，不断提升员工的数字化素养和技

能，以适应数字化时代的需求。第四，政府应大力鼓励

支持企业数字化研发与创新，包括数字化技术创新、成

果创新等，通过资金的大力支持，譬如提供财政补贴或

建立数字化专项资金，降低企业数字化转型成本。第

五，鉴于数字化转型提升投资效率的产权异质性，政府

应制定差异化政策支持不同产权性质企业的数字化转

型，引导不同产权性质的企业与其资源适配，提高企业

资源配置效率。◆
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driving force for manufacturing enterprises to enhance efficiency and achieve high-quality development. This study
empirically examines the impact mechanism between digital transformation and investment efficiency using A-share
listed manufacturing enterprises from 2014 to 2023. The findings reveal:（1）Digital transformation significantly
improves corporate investment efficiency and can alleviate both over-investment and under-investment to varying
degrees. （2） Digital transformation enhances investment efficiency by easing financing constraints, with more
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一、引言

共同富裕是中国特色社会主义的本质要求，是全

体人民对未来美好生活的热切期盼。一段时间以来对

共同富裕的理解重物质轻精神，这不仅有悖于共同富

裕的基本内涵，也不利于新时代扎实推动共同富裕，因

此厘清影响精神富裕的各类因素，阐述精神富裕的形

成机理，科学评估现阶段我国居民的精神状况，具有重

大理论和现实意义。

国内关于精神富裕的研究起步较迟，内容较为分

散，以理论分析为主，主要和社会主义本质论、社会主

义精神文明等联系在一起。邓小平提出社会主义本质

论后，学术界掀起研究社会主义本质的高潮，其中大多

数学者认为共同富裕不仅是物质富裕，还包括全体人

民的精神富裕，单从物质层面解读社会主义本质论显

然是片面的，必须全面准确理解精神富裕是共同富裕

不可缺少的重要组成部分［1-3］。自党的十二大提出推

进社会主义物质文明和精神文明建设要求以来，精神

文明被摆在和物质文明同等重要的位置。1986年党

的十二届六中全会审议通过《中共中央关于社会主义

精神文明建设指导方针的决议》，1996年党的十四届

六中全会审议通过了《中共中央关于加强社会主义精

神文明建设若干重要问题的决议》，2006年提出社会

主义荣辱观，2022年党的二十大强调中国式现代化是

物质文明与精神文明相协调的现代化，体现了我们党

高度重视丰富人民群众的精神世界，不断满足人民群

众日益增长的精神生活需求。与此同时，随着物质生

活的日益改善，越来越多的学者开始关注精神富裕问

题。汪青松（2012）［4］从学术研究角度界定了社会主义

精神富裕的基本内涵。王爱桂（2018）［5］将精神贫困分

为绝对精神贫困和相对精神贫困，分析了我国居民精

神贫困的主要原因。

由于共同富裕是社会主义区别于资本主义两极分

化的根本标志之一，精神富裕是共同富裕的重要构成

部分，因而国外关于精神富裕的直接研究较为匮乏，但

是与之相关的主观幸福感（Subjective Well-being）研究

取得了较为丰硕的成果。古希腊伊壁鸠鲁最先提出

“享乐主义”（Hedonism），到1958年美国经济学家加尔

布雷斯在《丰裕社会》中提出“生活质量”概念，主观幸

共同富裕背景下的精神富裕：影响因素、
形成机理与政策矫正

余 卫1 杨 珂2

（1.安庆师范大学 经济与管理学院，安徽 安庆 246133；2.河南工学院 经济学院，河南 新乡 453003）

基金项目：安徽省高校科研重点项目“新质生产力统计测度理论与应用研究”（2024AH052750）；中国商业统计学会 2024年度规划课题

一般项目“物质文明和精神文明协调发展的现代化水平测度及动态演进研究”（2024STY133）。

作者简介：余卫，男，博士，讲师，研究方向为共同富裕、新质生产力；杨珂，男，博士，讲师，研究方向为数字经济、共同富裕。

摘要：共同富裕是全体人民的富裕，是人民群众物质生活和精神生活都富裕。从精神富裕生成基础的

客观环境、诱导路径的精神富裕认知两个变量出发探讨精神富裕的影响因素，引入精神富裕诉求、精神

富裕获得两个中介变量考察精神富裕质量的形成机理，同时导入结构方程模型进行稳健性检验。结果

表明：基础环境不仅直接正向影响精神富裕质量，并通过精神富裕诉求、精神富裕获得的中介作用间接

影响精神富裕质量；精神富裕认知并未直接显著影响精神富裕质量，而是通过精神富裕获得的完全中

介作用对精神富裕质量产生影响；精神富裕获得、精神富裕诉求会积极影响精神富裕质量。
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福感研究由此进入学者的视野。一般说，主观幸福

感包含生活满意度、积极情感、消极情感三个部分［6］，

对主观幸福感的测度主要包括自我报告式量表、生

成性量表两个形式。Russell（1980）［7］开发了一套由

效价和唤醒两个正交维度组成的情感环状模型，认

为所有情感活动都是由不同程度的效价和唤醒水平

组合而成的，被广泛应用于幸福感的度量。Watson等

（1988）［8］编制了由 10个积极情感词语和 10个消极情

感词语组成的积极情感消极情感量表，在跨文化幸福

感调查中得到广泛应用。不少学者认为个性特征、个

人魅力等深刻影响主观幸福感［9-12］。由上述分析可

知，尽管国外文献没有直接对精神富裕进行量表开发

和验证，但是相关领域的研究为本文奠定了坚实理论

基础。

二、理论分析与研究假设

（一）基础环境、精神富裕认知与精神富裕质量

基础环境是影响个人成长、生活、学习、工作等的

重要因素，对个人性格养成、健康成长、幸福生活、情操

培育等具有显著作用。从理论角度而言，一个人的生

活环境越好，基础设施越齐全，越易于其获得高级别的

精神生活体验。不少学者认为个体生活环境将深刻影

响主观幸福感，并基于生活环境理论开发了自下而上

的量表，证实了家庭、生活、工作等情境对个体的主观

幸福感有重要影响［13］。有学者认为农村和城市居民的

幸福感存在异质性，美国农村地区居民的幸福感显著

高于城市地区［14］，这和城市基础环境更好形成鲜明对

比。有学者认为区位、基础设施、社区环境等对人的主

观幸福感有显著影响［15］。另外，精神生活富裕与否和

个人认知有密切关系，如Diener等（1999）［6］提出幸福感

是个体对生活的认知评价和情感体验，Wright 和
Hobfoll（2004）［16］认为幸福感与认知评价高度相关。据

此，提出如下假设：

H1：基础环境正向影响居民精神富裕质量。

H1a：精神富裕认知正向影响精神富裕质量。

（二）基础环境、精神富裕认知与精神富裕诉求

精神富裕诉求指的是对精神生活质量的层次要

求，不同个体对精神生活状态的要求是不一样的。认

知归因理论（Attribution theory）认为人们为了适应周

围环境，会对自己或他人的行为进行判断，这种判断会

影响到以后的行为方式和活动结果。对精神富裕认知

的判断不一样，会带来精神富裕诉求的差异。社会生

态系统理论（ecological systems theory）提出环境会影响

个体的发展，个体发展也会影响环境，这说明基础环境

与个人精神富裕诉求之间相互作用。因此，基础环境

较好的人对精神富裕诉求可能会更高，反之则会降低；

精神富裕认知级别越高对精神富裕诉求也越高，反之

则越低。据此，提出如下假设：

H2：基础环境正向影响精神富裕诉求。

H2a：精神富裕认知正向影响精神富裕诉求。

（三）基础环境、精神富裕认知与精神富裕获得

精神富裕获得主要指精神富裕获得方式和获得程

度。精神富裕获得方式可以分为两种，一种是自我获

得，即依靠个人的阅读、学习、自我安慰、自我激励等行

为方式获得精神上的享受；另一种是群体获得，主要是

通过社交活动、群体活动获得精神上的满足。马斯洛

需求层次理论（Maslow’s hierarchy of needs）认为，人

首先要满足基本的生存需要然后才能追求被人尊重和

自我实现的需要。同样，精神富裕认知不同，精神富裕

获得方式也会不同，较高的精神富裕认知必须通过较

高级别的方式来满足，较低的精神富裕认知则通过较

低级别的方式来获得，说明物质并不是精神富裕的决

定性因素。据此，提出如下假设：

H3：基础环境正向影响精神富裕获得。

H3a：精神富裕认知正向影响精神富裕获得。

（四）精神富裕诉求、精神富裕获得与精神富裕质量

精神富裕质量反映精神富裕满足要求的程度，

是综合评价精神富裕优劣程度或价值的标准，与精神

富裕诉求和精神富裕获得息息相关。从现有文献看，

并没有直接讨论三者之间关系的研究，有学者探讨了

不同利益诉求和教育质量之间的关系，认为判断高等

教育服务质量的依据之一是满足顾客的差异化利益诉

求［17］。以此类推，在精神富裕领域如果能够满足个体的

精神富裕诉求，则有可能带来精神富裕质量的提高，反

之则不能满足。另有研究表明质量与获得成本之间呈

正向关系，如孟茂源和张广胜（2021）［18］认为劳动力成

本上升能够显著促进制造业企业高质量发展。我们可

以认为精神富裕获得与精神富裕质量之间可能存在正

向关系，因为基础设施完备、公共服务良好的地区获得

精神富裕的成本较低，而带来的精神富裕程度较高，因

此获得的精神富裕质量越高，反之，偏远地区要花费更

多精力和物力成本才能获得一定水平的精神富裕质

量。据此，提出如下假设：

H4：精神富裕诉求正向影响精神富裕质量。

H4a：精神富裕获得正向影响精神富裕质量。
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（五）精神富裕诉求和精神富裕获得的中介效应

由前文分析可知，基础环境、精神富裕认知、精神

富裕诉求、精神富裕获得以及精神富裕质量之间存在

一定的相关性，这种相关性建立在直接联系的基础上，

但是现有研究证明这五个因素之间不仅存在直接关

联，而且会通过其中某个因素作为中介进行传导。首

先，不同的基础环境和精神富裕认知会带来不同的精

神富裕诉求，进而影响精神富裕质量。其次，基础环境

和精神富裕认知会深刻影响精神富裕获得，进而影响

精神富裕质量。一般而言，客观环境是制约精神富裕

获得的重要因素之一，客观环境越好精神富裕获得方

式越多，获得程度越深，也会带来精神富裕质量的提

升；而客观环境越差，精神富裕获得所需要的成本越

高，成本上升会带来对质量要求的提高，而这种质量的

提高是非常困难的，因为客观环境已经对其有所限

制。同样，精神富裕认知越高，人会努力追求更高层次

的精神富裕获得，精神富裕获得越高，就会引起精神富

裕质量提高，而认知相对较低则会比较容易得到满足，

但是这种低认知所带来的精神获得程度与整体经济社

会发展水平相比是不高的，进而导致精神富裕质量较

低。据此，提出如下假设：

H5：精神富裕诉求正向调节精神富裕认知对精神

富裕质量的影响关系。

H5a：精神富裕诉求正向调节基础环境对精神富

裕质量的影响关系。

H6：精神富裕获得正向调节基础环境对精神富裕

质量的影响关系。

H6a：精神富裕获得正向调节精神富裕认知对精

神富裕质量的影响关系。

综上所述，提出如图1所示的研究框架。

三、研究设计

（一）变量选取和量表开发

共同富裕是普遍富裕基础上的差别富裕，那么不

难理解精神富裕同样存在富裕程度的差异，这种差

异体现在城乡、区域、行业、个体之间，而这些差异又

会带来精神富裕的基础环境、认知、诉求、获得、质量之

间的差别，为此有必要对不同区域、城乡、行业之间居

民精神富裕状况进行调查。关于基础环境（BE）的测

量，借鉴 Diener 等（1999）［6］的研究成果，设置 6 个题

项；精神富裕认知（SAC）并没有相关直接研究，只能

参考 Wright 和 Hobfoll（2004）［16］关于幸福感和认知评

价的论述，设置 4 个具体题项；关于诉求的相关研究

主要集中在广告投放与精准营销方面，而精神富裕诉

求（SAA）又会深刻影响精神富裕质量，参考 Wilson
（1967）［19］关于需要与幸福感的研究成果，设置 5个题

项，从知、情、意等不同层面考察居民精神富裕诉求；

精神富裕获得（SE）的测度主要参考主观幸福感量

表、获得感量表，并结合本文实际需要，统筹增减结合

的方法，设置 7 个题项；精神富裕质量（SWQ）的测度

主要参考廖小琴（2005）［20］、邢占军（2003）［21］的研究，

设置9个指标。

（二）数据收集

本研究 5 个核心变量的具体题项均采用李克特

（Likert）五级量表方法，“1”表示“非常不认同”，“2”表示

“不太认同”，“3”表示“一般认同”，“4”表示“比较认同”，

“5”表示“非常认同”。另外，考虑到本研究涉及的人员

范围和区域分布较广，主要采用网络在线问卷调查方

式，对电子产品使用有困难的部分老年人，辅以线下调

查。为确保问卷的科学性和严谨性，在问卷发放之前邀

请专家学者以及部分居民进行了小规模的预调查，通过

德尔菲专家法反复调整、修改和校正后，得出正式问卷。

四、实证分析和模型检验

（一）信度和效度检验

首先利用主成分分析法对所有变量进行探索性

因子分析。有部分指标的因子载荷小于 0.6，因此删

除基础环境、精神富裕认知、精神富裕获得、精神富

裕诉求、精神富裕质量中不符合要求的题项，最终得

到包含 17 个核心指标的载荷矩阵。数据显示，

Kaiser-Meyer-Olkin（KMO）检验值为 0.892，Bartlett 球
形度检验的χ2统计值的显著性 sig.=0.000，说明样本数

据适合进行主成分分析。经过主成分分析，提取出 5
个主成分，累计方差贡献率达到72.8%，表明提取出的

公因子对全部变量的解释能力达到 72.8%，能够较好

反映原始数据的情况。

然后进行信度和效度检验。信度检验常用的指标

是Cronbach’s α值，一般认为该值大于等于0.7时表明

图1 研究框架
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量表信度较好。效度检验主要参考组合信度（CR值大

于等于0.7）和平均方差提取量（AVE大于等于0.5），数

值满足要求则说明量表内部具有较好的异质性和收敛

效度。具体检验结果见表 2。除精神富裕认知的

Cronbach’s α值（0.666）略低于 0.7，其他各项均大于

0.7，说明量表有较好的信度。所有题项的因子载荷均

大于 0.6，CR 值均大于 0.7，AVE 均大于 0.5，证明量表

效度较好。

（二）结构方程检验

1.结构方程模型适配度研究

在结构方程检验之前需要对模型进行适配度评

价，一般而言判断模型拟合优度的指标包括 χ2、χ2/df、
GFI等 9项，具体参考值及模型拟合值见表 3。由表 3
可知，所有拟合值均在拟合参考值范围之内，说明模型

具有较好的拟合优度，理论模型是可以接受的。

2.研究假设的检验结果

经过结构方程模型检验，结果见表4。除H1a的T
值小于 1.96且 P值>0.05，其余 7条路径的 T值均大于

1.96且在置信度α=0.05的水平上显著。因此除H1a之

外，其他假设均得到支持。

3.中介效应检验

为了验证精神富裕诉求和精神富裕获得在模型中

是否具有中介作用，首先采用Bootstrap进行中介效应

检验，在 95%的置信水平上抽样 5000次。结果显示：

精 神 富 裕 诉 求 对 精 神 富 裕 质 量 直 接 效 应 的

Bias-corrected 和 Percentile 上下区间包含 0，且 Z 值小

于1.96，说明精神富裕诉求、精神富裕获得在精神富裕

认知和精神富裕质量之间存在完全中介效应；基础环

成分

1
2
3
4
5

初始特征值

合计

6.981
1.833
1.368
1.176
1.019

方差的%
41.067
10.782
8.047
6.918
5.995

累计%
41.067
51.849
59.896
66.814
72.809

提取平方和载入

合计

6.981
1.833
1.368
1.176
1.019

方差的%
41.067
10.782
8.047
6.918
5.995

累计%
41.067
51.849
59.896
66.814
72.809

旋转平方和载入

合计

4.663
2.711
1.706
1.699
1.599

方差的%
27.427
15.950
10.033
9.992
9.408

累计%
27.427
43.377
53.410
63.401
72.809

表1 解释的总方差

表2 各因子载荷、Cronbach’s α、CR和AVE值

变量

基础环境

精神富裕

认知

精神富裕

诉求

精神富裕

获得

精神富裕

质量

测度指标

BE1
BE2
SAC1
SAC2
SAA1
SAA2
SAA3
SAA4
SE1
SE2

SWQ1
SWQ2
SWQ3
SWQ4
SWQ5
SWQ6
SWQ7

因子载荷

0.842
0.848
0.851
0.786
0.749
0.776
0.755
0.738
0.850
0.837
0.813
0.836
0.811
0.734
0.814
0.635
0.766

Cronbach’s α
0.786

0.666

0.813

0.792

0.920

CR
0.833

0.803

0.841

0.831

0.913

AVE
0.714

0.671

0.570

0.712

0.601

表3 结构方程模型适配度指标数值

适配指标

χ2

χ2/df
GFI

AGFI
RMSEA

NFI
IFI
CFI

参考值

越小越好

<3.0
>0.9
>0.8
<0.08
>0.9
>0.9
>0.9

拟合值

281.705
2.561
0.907
0.871
0.070
0.904
0.939
0.939

表4 假设检验结果

路径

SWQ←BE

SWQ←SAC

SAA←BE

SAA←SAC

SE←BE

SE←SAC

SWQ←SAA

SWQ←SE

路径系数

0.193
0.048
0.195
0.491
0.384
0.241
0.371
0.341

T值

2.987
0.507
3.486
5.481
5.280
2.445
4.116
5.219

P值

0.003
0.612
0.000
0.000
0.000
0.014
0.000
0.000

对应假设

H1
H1a
H2
H2a
H3
H3a
H4
H4a

是否成立

是

否

是

是

是

是

是

是
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境对精神富裕质量直接效应的 Bias-corrected 和

Percentile上下区间不包含 0，且Z值大于 1.96，说明精

神富裕诉求、精神富裕获得在基础环境和精神富裕质

量之间存在部分中介效应。为了分别验证精神富裕

诉求、精神富裕获得的单独中介效应是否存在，利用

MacKinnon开发的Prodclin2间接效应信赖区间计算程

序 来 进 行 验 证 。 结 果 表 明 ：精 神 富 裕 诉 求 的

MacKinnon Prodclin2的上下区间包含0，说明中介效应

不存在，也就证明了精神富裕获得在精神富裕认知和

精神富裕质量之间发挥着完全中介效应，而精神富裕

诉求、精神富裕获得在基础环境和精神富裕质量之间

发挥着部分中介效应，且精神富裕诉求的中介效应

（0.070）小于精神富裕获得的中介效应（0.129）。具体

结果见表5、图2。

五、结论与建议

（一）研究结论

1.从直观角度而言，居民精神富裕状况有待改善

问卷中设置了“我的精神世界很丰富”这一题项，

根据统计数据，仅有24%的受访者表示“非常认同”，“非

常不认同”、“不太认同”的比例达到6%，大部分居民对

自身精神生活状况的满意程度处在中等水平，表明我

国居民的精神富裕状况还有较大提升空间。在基础环

境方面，71.4%的受访者承认精神富裕的基础是物质富

裕，24.3%的受访者表示自己的收入状况无法满足个人

的精神生活需求。在居民自我情绪调节方式中，排名

前三的途径是看影视剧、睡觉、运动。在快节奏和重压

力的现代社会，这三种调节方式不失为减压、自我放松

的优先选项，但同时也显露出居民情绪调节方式固化、

选择不多、内容老化等问题，与物质文明的快速发展相

比，精神文明的发展相对落后。有95.8%的受访者希望

国家在精神富裕上投入更多。由此可以得知，我国居

民的精神富裕状况整体良好，但也存在较大改善空间。

表5 总间接效应检验结果

检验路径

SAC→SWQ
BE→SWQ

SAC→SAA→SWQ
SAC→SE→SWQ
BE→SAA→SWQ
BE→SE→SWQ

点估计值

0.048
0.193

系数乘积

SE
0.189
0.085

Z
0.254
2.271

Bootstrapping
Bias-corrected

Lower
-0.231
0.022

Upper
0.349
0.353

Percentile
Lower
-0.223
0.021

Upper
0.362
0.352

MacKinnon Prodclin2
Lower

-0.399
0.014
0.022
0.061

Upper

0.988
0.175
0.146
0.223

图2 最终模型及标准化路径系数
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2.居民精神富裕的影响机制

（1）精神富裕认知不直接影响精神富裕质量，而是

通过精神富裕获得的中介来发挥作用

理论角度而言，认知不同会直接对获得质量产生

重要影响，不管是正向还是负向影响在国内外幸福感

的研究文献中都已得到证明。数据表明，精神富裕认

知并没有直接对精神富裕质量产生显著影响，这一点

尤其值得注意。由表 5可知，精神富裕诉求并没有在

精神富裕认知和精神富裕质量之间发挥中介效应，而

精神富裕获得则发挥着完全中介作用。再由图 2 可

知，精神富裕认知和精神富裕获得交互作用，对精神富

裕质量的间接影响路径是精神富裕认知→精神富裕获

得→精神富裕质量，该路径的间接效应值是 0.082，说
明精神富裕获得在精神富裕认知和精神富裕质量之间

发挥着积极的中介作用。

（2）基础环境直接影响居民精神富裕质量

模型验证结果显示，基础环境对精神富裕质量的

影响效应值是0.193，也就是说基础环境每提升1个单

位，居民精神富裕质量会提升0.193个单位，表明基础

环境是居民精神富裕质量提升的客观需要。物质文明

是精神文明的基础，精神文明诉求的提高反过来会要

求物质文明进一步提升。我国已全面建成小康社会，

人民群众对精神生活的要求越来越高，对精神富裕的

渴望越来越迫切，然而由于发展的不平衡不充分，农村

地区、中西部地区的基础环境还不能完全满足人民群

众对丰富精神生活的需求，尤其是在文化休闲娱乐设

施、产品、功能等方面，因此提高居民精神富裕质量需

要重点关注基础环境的改善。

（3）精神富裕诉求、精神富裕获得积极调节基础环

境和精神富裕质量之间的关系

基础环境除了能够直接影响精神富裕质量，还通

过精神富裕诉求和精神富裕获得的中介关系在二者之

间发挥作用。首先，基础环境和精神富裕获得交互作

用，对精神富裕质量间接影响路径是：基础环境→精神

富裕获得→精神富裕质量，该路径的间接效应值是

0.129。其次，基础环境和精神富裕诉求交互作用，对

精神富裕质量的间接影响路径是：基础环境→精神富

裕诉求→精神富裕质量，该路径的间接效应值是

0.070。说明精神富裕获得的中介效应大于精神富裕

诉求，因此，考虑基础环境提升居民精神富裕质量时，

需要注重精神富裕获得的作用。

（4）精神富裕诉求和精神富裕获得积极正向影响

精神富裕质量

从精神富裕诉求和精神富裕获得对精神富裕质量

的直接影响效应看，两者作用不一样。数据表明，每增

加 1 个单位的精神富裕诉求可以带来精神富裕质量

0.371个单位的提升，每增加1个单位的精神富裕获得

能够带来精神富裕质量0.341个单位的提升，表明精神

富裕诉求和精神富裕获得对居民精神富裕质量的提升

有显著的正向影响，而且这种影响超过了基础环境对

精神富裕质量的直接影响。由此可知，满足居民精神

富裕诉求和提升居民精神富裕获得感，将深刻影响其

精神富裕质量。

（二）对策建议

根据上述研究结论，结合中央关于共同富裕的政

策要求，提出以下建议：一要推动经济高质量发展，为

实现精神富裕奠定坚实物质基础。不断夯实物质基础

对精神生活的支撑作用，推动发展的均衡性，进而提升

居民精神富裕的整体水平。二要注重居民精神富裕诉

求，增强居民精神富裕获得感。一方面要肯定对合理

物质利益追求的正当性，另一方面要加强精神教育和

精神投入，引导居民牢固树立社会主义核心价值观，培

育精神动力源，扎实推动精神动力对实现物质富裕的

积极作用。三要结合精神富裕特点，提升居民精神富裕

质量。要从精神富裕的能动性、隐蔽性、差异性和不稳

定性等特点出发，形成社会、家庭、个人的多方合力。四

要强化组织协调，构建高质量精神富裕的保障措施和

推进机制。提升精神富裕质量仅靠个人是不够的，政

府必须发挥在改善基础环境、输送精神文化产品、满足居

民精神富裕诉求、提升基本公共服务水平、构建高质量

精神富裕建设体制机制等方面的关键作用。◆
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Abstract: Common prosperity entails the enrichment of all people, encompassing both material and spiritual
dimensions of life. This study examines the influencing factors of spiritual prosperity through two variables: the
objective environment （as its foundational basis） and cognitive perceptions （as its inducing pathway）. Two
mediating variables - spiritual prosperity aspirations and spiritual prosperity attainment - are introduced to
investigate the formation mechanism of spiritual prosperity quality, with structural equation modeling employed for
robustness testing. The results demonstrate that: The foundational environment not only directly and positively
affects spiritual prosperity quality, but also exerts indirect influence through the mediating roles of spiritual
prosperity aspirations and attainment; Cognitive perceptions of spiritual prosperity do not directly impact spiritual
prosperity quality significantly, but rather affect it through the complete mediation of spiritual prosperity attainment;
Both spiritual prosperity attainment and aspirations positively contribute to spiritual prosperity quality.
Key words: common prosperity; spiritual prosperity; formation mechanism; mediating effect
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一、引言

共同富裕是社会主义的本质要求，如何进一步促

进共同富裕是需要我们深入思考的重大课题。共同富

裕蕴含“富裕”和“共同”两层含义：“富裕”要求做大蛋

糕，实现经济高质量发展；“共同”则要求分好蛋糕。共

同富裕可以从经济领域和社会领域衡量，但能否实现

公平，很大程度上取决于制度设计及实施效果，即政策

的设立与实施均会对共同富裕产生影响（庞凤喜和郑

铿城，2022）［1］。为此，有必要加快构建与共同富裕目

标相匹配的公共政策框架，特别是宏观调控政策的协

同体系，并确保目标任务与实施工具之间具有良好的

匹配性、协调性和有效性，增强宏观政策取向一致性。

财政政策与货币政策作为总需求管理政策，在实现经

济目标的同时，会对微观主体的收入分配产生影响，进

而影响共同富裕进程。厘清共同富裕目标与财政、货

币政策间的内在逻辑关系，研究如何运用政策促使共

同富裕目标实现，具有重要的理论和现实意义。

发达经济体的财政政策在促进共同富裕方面发挥

了重要作用（Heathcote等，2017）［2］。我国共同富裕已

进入制度性变革新阶段，通过政府主导的再分配缩小

收入差距是较为有效的手段，但当前的相关制度改革

落后于共同富裕的要求（范从来，2017）［3］。加大转移

支付调节力度是改革的一大重点。当前，最低转移支

付制度有待完善，最低生活保障水平偏低，针对弱势群

体的补贴标准有待提高（罗明忠，2022）［4］。改革的另

一大重点是加大税收调节力度。当前，税收的再分配

机制不尽完善，缺少针对高收入群体财产的税收制度，

如房产税、遗产税等。个人所得税平均有效税率较低
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——基于宏观政策取向一致性视角
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摘要：基于宏观政策取向一致性视角，探索财政政策与货币政策协同促进共同富裕的理论机制，采用

2013—2023 年我国 30 个省（区、市，不含港澳台和西藏）的面板数据建立实证模型，检验财政政策与货币

政策促进共同富裕的调控效果，判断财政政策与货币政策对共同富裕带来的分配效应，并进行异质性

检验。研究发现，积极的财政政策、适度宽松的货币政策均对共同富裕有正向影响，可以缩小收入差

距，有利于推动共同富裕进程。二者的协同对共同富裕有正向影响，二者结合得越紧密，越能缩小收入

差距，促进共同富裕的实现。异质性分析表明，积极的财政政策、适度宽松的货币政策协同对东、西部

地区的共同富裕进程有较大的积极影响。最后，提出加大财政对社会民生领域的支持力度、放松信贷

约束、降低各类经济主体的融资成本等对策建议。
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导致个人所得税的收入再分配功能较弱，且个人所得

税改革未完全覆盖高收入群体。我国直接税占比偏

低，间接税占比偏高，直接税具有更大的累进性，有助

于缩小收入差距，而间接税具有累退性，会扩大收入差

距（聂海峰和岳希明，2013；岳希明等，2014；李实，

2021）［5-7］。推进税收制度改革，强化税收体系对资源

优化配置的引导，让税收起到调节过高收入的作用，提

高低收入群体的受益程度（刘培林等，2021）［8］，有利于

实现共同富裕。

从影响结果看，货币政策既可能导致不平等程度

加深，也可能导致不平等程度减轻。特别是受金融危

机和疫情影响，有学者认为过于宽松的货币政策造成

了资产价格大幅上涨，对收入和财富分配产生了负面

影响，加剧了贫富差距分化（Stiglitz，2015）［9］。紧缩的

货币政策通过资产组合效应扩大了美国 1980年以来

和英国 1969—2012年的收入不平等水平（Coibion等，

2017；Mumtaz 和 Theophilopoulou，2017）［10-11］；非常规

的货币政策往往会加剧不平等（Guerello，2018；Saiki
和Frost，2014）［12-13］。还有研究认为，长期保持稳健的

货币政策有助于实现共同富裕（宗涛，2021）［14］。总量

和结构双重调节的货币结构新范式，能够助力中国式

现代化建设，推动共同富裕（彭兴韵，2024）［15］。以稳

定就业为目标的货币政策帮助了普通家庭，但通过减

少预防性储蓄伤害了资产所有者（Gornemann 等，

2016）［16］。在向市场经济过渡的国家中，宽松的货币政

策会产生温和通胀，名义工资合同刚性使实际工资下

降，企业可雇用更多工人，从而刺激经济增长，对就业、

工资和收入产生正向影响来缓和不平等（Furceri 等，

2018）［17］，有利于实现共同富裕。

国内外相关文献有以下特点：第一，虽然学者就财

政政策与货币政策对共同富裕的影响做了相关探讨，

但均局限在某一方面对共同富裕的影响，未将二者协

同起来研究其对共同富裕的影响。第二，已有研究在

促进共同富裕的政策优化选择上需要改进，未考虑共

同富裕在短期内的演化机制，不能更全面、准确地进行

政策评价与比较。第三，部分文献将财政政策与货币

政策结合，但只是提供决策参考依据，从实践角度出发

偏多，很少从理论和实证角度分析二者的协同作用。

本文基于宏观政策取向一致性视角，探索财政政

策与货币政策协同促进共同富裕的理论机制，采用

2013—2023年我国30个省（区、市）的面板数据建立计

量模型，实证检验财政政策与货币政策促进共同富裕

的调控效果，判断财政政策与货币政策对共同富裕带

来的分配效应，并进行异质性检验，最终提出如何通过

调整这两大宏观政策推动实现共同富裕。

本文的边际贡献包括：一是以财政政策和货币政

策的效应分析为出发点，构建引入共同富裕的理论框

架，讨论共同富裕与财政政策、货币政策之间的理论关

系，刻画财政政策与货币政策在实现共同富裕过程中

的作用机制和有效性。二是将共同富裕与财政政策、

货币政策的作用结合起来共同纳入分析框架，构建财

政政策与货币政策的交互模型，并深入探讨两者协同

作用对共同富裕的影响，开展促进实现共同富裕的政

策效果评估，完善量化分析我国共同富裕相关政策效

果的方法。三是将财政政策与货币政策应用于解决我

国共同富裕问题，扩展传统政策的目标框架，更全面地

研究宏观调控政策的协同性，探讨政策混合运用情形

下的共同富裕变化过程，为推动实现共同富裕目标的

政策框架和政策工具提供更为契合实际的政策建议。

二、理论分析与研究假设

（一）财政政策对共同富裕的影响

在财政推动富裕的基础上，人们更加关注财政如

何保障共同富裕的“共同”，即促进公平分配、改善人民

生活。我国存量型财政政策具有直接分配性，能缩小

收入分配的不平等程度。积极的财政政策能减少收入

分配不平等，促进经济增长，推动共同富裕。聚焦财政

政策有利于实现共同富裕，需要财政政策全方面、多角

度协同发力。加大财政对重点行业的转移支付及政策

倾斜，提升人口劳动技能，拓宽居民收入渠道，推动经

济发展，有利于加快共同富裕进程。政府购买和财政

补贴可以刺激总需求，促进家庭收入上涨，对高收入和

低收入群体的影响具有不对称性，低收入群体收入增加

幅度更大，从而使收入差距缩小。对高收入群体劳动收

入和财富征税的财政政策可以让经济向财富总量更高

的平等状态发展。当税收多征于高收入群体且低收入

群体得到更多补贴时，收入不平等减少。提升高收入家

庭劳动收入税率可以促进收入分配趋于平等，财政政策

可以缓解负生产率冲击对收入分配的不利影响，适当提

高劳动收入税将促进合理的再分配。提升高收入家庭

资本收益税率，低收入家庭获得更多的转移支付，收入

差距缩小，资本收益税增加使家庭收入先降后升，收入

差距不断缩小，助推共同富裕。由此，提出假设：

假设H1：积极的财政政策会缩小收入差距，有利

于共同富裕的实现。
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（二）货币政策对共同富裕的影响

货币政策带来的再分配效应对共同富裕产生直接

或间接影响。货币政策与收入分配间存在必然直接关

联，货币政策可能从就业、收入结构、工资差异、储蓄、

资产等渠道对收入差距产生影响，进而影响共同富裕。

适度宽松的货币政策会降低企业融资成本，促进

企业扩大再生产，降低低收入群体失业率①，增加低收

入群体的收入与消费，减少收入和消费分配不平等，对

缩小收入差距有积极作用，从而推动共同富裕。比如，

利率负向冲击能够促进低收入群体的工资收入用于

消费，从而降低消费不平等和收入不平等。同时，适

度宽松的货币政策会引发通货膨胀，加之利率降低，

使名义资产与负债的实际价值减少，债权人（高收入

群体）遭受损失，债务人（低收入群体）相对获利，财富

在债务人与债权人之间重估，从而在一定程度上缓解

收入分配的不平等程度，有利于实现共同富裕。货币

扩张通过提升房价，使中产阶级所持房产增值，有利

于增加中产阶级的家庭财富，进而抑制了财富向最富

有人群的过度集中，减少财富分配的不平等，促进共

同富裕。

在特定的金融市场与财富收入结构下，适度宽松

的货币政策也可能产生负面影响，扩大收入差距，不利

于实现共同富裕。较多参与金融市场交易的家庭（高

收入家庭）比较少参与金融市场交易的家庭（低收入家

庭）能够从宽松的货币政策中获利更多，从而加剧财富

和收入分配的不平等。高收入家庭有更高的财产性收

入，低收入家庭主要依靠劳动收入，适度宽松的货币政

策会推高金融资产价格和房价而使高收入家庭受益，

如果适度宽松的货币政策对财产性收入的提升超过对

劳动收入的提升，财富和收入分配会更加不平等，从而

扩大高收入家庭和低收入家庭间的财富差距，阻碍共

同富裕。

由此，提出如下假设：

假设H2a：适度宽松的货币政策会缩小收入差距，

有利于共同富裕的实现。

假设H2b：适度宽松的货币政策会扩大收入差距，

不利于共同富裕的实现。

（三）财政政策与货币政策协同对共同富裕的影响

宏观经济政策在助推共同富裕过程中发挥重要作

用。共同富裕的实现需要宏观政策取向一致，加强财

政政策与货币政策协调配合，纳入宏观政策取向一致

性评估，强化政府的政策统筹力。因此，财政政策与货

币政策要保持一致，通过促进充分就业，缓解居民收入

差距，充分利用政策的正向分配效应，促进财政资金与

信贷资金的综合平衡，改善收入分配。货币政策具有

直接或间接的收入分配效应，譬如适度宽松的货币政

策有助于缩小收入差距，辅之财政再分配，收入水平提

高有助于发挥适度宽松的货币政策缩小收入差距的效

应。财政政策是分配的主要政策工具，货币政策发挥

补充作用，二者协调一致可对实现共同富裕产生积极

效用。在共同富裕目标引导下，应加大财政政策与货

币政策的协调作用，加大税收调节力度，更好地发挥政

府作用；实施适度宽松的货币政策，增强政策的前瞻

性。由此，提出如下假设：

假设H3：积极的财政政策与适度宽松的货币政策

协同能够有效缩小收入差距，推动实现共同富裕。

三、研究设计

（一）模型设定

本文设定的财政政策（TP）对共同富裕（CP）影响

的计量模型如式（1）所示，货币政策（LRG）对共同富裕

（CP）影响的计量模型如式（2）所示，财政政策与货币

政策交互作用（TP × LRG）对共同富裕（CP）影响的计

量模型如式（3）所示。

（1）
（2）

（3）
其中，i、t分别表示省份、年份，Mi，t为控制变量向

量，δ为其对应的系数向量，c为常数项，λi为个体固定

效应，γt为时间固定效应，μi，t为残差项。

（二）变量选取

1.被解释变量

共同富裕（CP）。共同富裕不仅关注经济增长，也

强调社会公平。共同富裕指数通过多维度指标，综合

社会多方发展情况，全面反映财政政策与货币政策对

社会公平的影响因素。本文从富裕性、共享性、可持续

性三个方面对共同富裕发展水平进行测度，将测算出

来的共同富裕发展指数作为共同富裕的代理变量。

2.核心解释变量

财政政策（TP）。采用转移支付水平（政府转移支

①低收入群体主要以工资性收入为主，更容易受到失业影响。
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付/地区生产总值）作为财政政策的代理变量。政府转

移支付可以矫正地区间财政能力差异，其预算分配体

现国家“补短板、强弱项”的政策导向，可以增加欠发达

地区的基本公共服务供给，提升民生福利均等化水平，

推动共同富裕。

货币政策（LRG）。采用金融发展水平（金融机构

贷款余额/地区生产总值）作为货币政策的代理变

量。货币政策通过调节银行信贷供给来影响经济活

动，LGR能够衡量金融体系对地区经济的信贷支持规

模，可以反映对中小企业和农村地区的资源倾斜，能

够调整落后地区经济发展程度，对共同富裕产生

影响。

3.控制变量

价格水平（CPI）。选取居民消费价格指数作为价

格水平的代理变量。价格水平上涨会使财富从民众向

政府转移、从工人向企业转移、从债权人向债务人转

移，不利于收入分配均等化，从而扩大城乡收入差距，

不利于共同富裕。

工资水平（UEW）。选取城镇单位就业人员工资

总额占GDP比重作为工资水平的代理变量。共同富

裕不仅要做大“蛋糕”，更要分好“蛋糕”，该指标反映了

劳动报酬在国民经济中的占比，其上升意味着居民拥

有更多的可支配收入，有利于共同富裕。

教育支出水平（EDU）。选用一般公共预算教育

支出占比来表示。落后地区如果得到更多的教育资

源，可以提高大众的收入水平；对于经济较发达地区，

教育资源的提升，其边际收入可能没有显著的提升。

因此，教育水平越高，收入差距可能越小，有利于共同

富裕。同理，由于教育水平对落后地区影响较大，教

育机会不平等可能导致收入差距变大，不利于共同

富裕。

科技发展水平（ST）。选用一般公共预算科技支

出占比衡量地区的科技发展水平。科技的普及与发展

可以降低区域间信息与资源获取的壁垒，使低收入人

群获得更多的机会，改善其薪资构成，利于共同富裕。

科技的高度集中使区域间信息壁垒加重，导致收入差

距扩大，不利于共同富裕。

对外开放（IAE）。选择外商投资企业进出口总额

增速表示。一个国家开放程度越高，可以引进更多外

资，创造更多就业机会，促进居民收入增加。国家开放

可以将国内具有价格优势的商品出口带来外汇收入，

推动国内经济发展，有利于共同富裕。

（三）数据说明

采用2013—2023年我国30个省（区、市）的面板数

据，其中共同富裕指数测度数据来源于Wind和同花顺

数据库，金融机构贷款余额、科技支出、居民消费价格

指数、外商投资企业进出口总额等数据来自各省（区、

市）统计年鉴以及EPS统计分析平台。变量的描述性

统计见表1。

四、实证分析

（一）基准回归

首先，分别进行财政政策与货币政策对共同富裕

影响的实证分析。表 2的（1）、（2）列分别显示了模型

（1）、（2）的回归结果。由表 2的（1）列可以看出，财政

政策（TP）的回归系数为0.097，在5%的水平上显著，说

明财政政策与共同富裕指数存在正相关关系，假设H1
成立。由表 2的（2）列可以看出，货币政策（LRG）的回

归系数为0.040，在1%的水平上显著，说明货币政策与

共同富裕存在相对较强的正相关关系。央行运用货币

政策工具，为金融机构提供资金支持，推动共同富裕，

假设H2a成立。

接着，考察财政政策与货币政策协同对共同富裕

的影响。表2中的（3）列是模型（3）的回归结果，可以看

出，财政政策与货币政策的交互项（TP×LRG）回归系数

为0.035，在1%水平上显著，说明二者协同与共同富裕

指数存在正相关关系，即二者协同越紧密，共同富裕指

数越大，共同富裕水平越高。财政政策与货币政策的

协同是对彼此的互补，可以规避一些单一政策的副作用

以及无法覆盖的领域。积极的财政政策虽然可以短时

间内拉动重点项目的发展，但无法“授人以渔”，适度宽

松的货币政策有利于资金的高效利用，弥补了财政支出

政策的不足，推动经济发展，有利于推进共同富裕，假设

H3成立。

表1 变量的描述性统计

变量

CP

TP

LRG

EDU

ST

UEW

CPI

IAE

平均值

0.136
0.010
0.743
0.099
0.004
0.104

99.400
-0.406

标准差

0.518
0.503
2.774
0.242
0.072
0.382

104.670
0.794

最小值

0.254
0.129
1.594
0.162
0.023
0.164

101.706
0.036

最大值

0.078
0.096
0.432
0.028
0.016
0.051
1.171
0.233
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（二）稳健性检验

1.替换解释变量

核心解释变量选取财政支出用于农林水项目

（AFW）作为财政政策的代理变量。农林水项目财政支

出可以通过预算分配体现国家对农林水项目的重视和

支持力度，是保护农业发展的有效手段，有利于推动共

同富裕。同时，核心解释变量选取社会融资规模

（ASF）作为货币政策的代理变量。社会融资规模是衡

量信贷资源配置优化和普惠金融渗透的重要因素，其

结构的变化反映了货币政策的结构性调控效果，对进

一步盘活地区经济资源、缓解融资难题、激活发展要素

具有重要作用，有利于推动共同富裕进程。

由表3的（1）列可以看出，财政支出用于农林水项

目（AFW）的回归系数为0.003，在1%的水平上显著，说

明财政支出用于农林水项目对共同富裕指数存在显著

正向影响，即财政政策与共同富裕正相关。原因可能

在于，财政支出用于农林水项目可以优化农村基础设

施建设以及农业技术推广，提升农业生产效率与抗风

险能力，促进农民经营性收入增长，有效减少城乡间收

入差距，推动共同富裕进程。

由表 3的（2）列可以看出，社会融资规模（ASF）的

回归系数为0.025，在1%的水平上显著，说明货币政策

与共同富裕指数存在显著正相关关系，适度宽松的货

币政策可以缩小城乡收入差距，促进共同富裕的实

现。原因可能在于，适度宽松的货币政策在调整信贷

结构方面的作用，大体上是市场供需变动的反映，通过

引导资金流向高效益行业，可以有效提升生产效率。

考虑到我国目前行业发展程度，在执行适度宽松的货

币政策时，运用货币政策工具强化精准施策和正向激

励，引导金融机构加大对有待改革的重点领域信贷支

持力度，并适度向重点企业倾斜，为金融机构服务欠发

达地区行业发展提供资金支持，更好地发挥政府性融

资担保作用，更有助于推动共同富裕。

由表3的（3）列可以看出，财政支出用于农林水项

目和社会融资规模的交互项（AFW*ASF）的回归系数

为0.002，在1%水平上显著，说明二者交互作用与共同

富裕指数存在显著正相关关系，即二者协同越紧密，共

同富裕发展水平越高。财政支出用于农林水项目提升

了农业基础设施，降低了农村经济的系统性风险，强化

了社会资本进入农业的倾向。与此同时，社会融资规

模的扩大反哺农业发展，其差异化信贷供给能够有效

激发农业经营者的技术创新与规模经营主动性。二者

共同推进落后地区经济发展，创造就业机会，增加低收

入群体收入，推动共同富裕进程。

由此可见，替换核心解释变量的方式并没有影响

本文的核心结论，即积极的财政政策、适度宽松的货币

政策及二者的协同能够加快共同富裕的实现。

2.变换样本区间

为了排除疫情对共同富裕的影响，剔除 2020—
2021 年的数据之后重新进行回归，实证结果见表 4。
当样本区间缩小到2013—2019年之后，实施积极的财

政政策与适度宽松的货币政策依然能够显著促进共同

富裕，说明本文结论稳健。

（三）中介机制检验

财政政策与货币政策分别如何影响共同富裕，仍

需进一步验证。为此，选取公共服务水平均等化指数

与数字普惠金融指数两个指标分别作为财政政策与货

币政策影响共同富裕的中介变量。参考江艇（2022）［18］

的检验思路，主要通过财政政策（TP）与货币政策

表2 基准回归

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平，括号内为稳健标准误。下表同。

变量

TP

LRG

TP*LRG

EDU

ST

UEW

CPI

IAE

常数项

省份固定

年份固定

N
R2

（1）
CP

0.097**
（0.045）

0.019
（0.031）
0.060***
（0.008）
0.098***
（0.033）

0.000
（0.005）

0.001
（0.004）
0.438***
（0.042）

是

是

330
0.976

（2）
CP

0.040***
（0.005）

0.009
（0.028）
0.054***
（0.008）
0.071**
（0.030）

-0.001
（0.005）

0.003
（0.003）
0.352***
（0.040）

是

是

330
0.979

（3）
CP

-0.136***
（0.019）
0.315***
（0.029）
0.035***
（0.007）
-0.065**
（0.029）
0.016***
（0.005）
-0.083***
（0.014）

0.005
（0.005）
0.007**
（0.003）
-0.867***
（0.037）

是

是

328
0.991
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（LRG）对中介变量的影响，判断财政政策与货币政策

影响共同富裕的作用机制。模型如下：

（4）
DIFi，t=c+αLRGi，t+δMi，t+λi+γt+μi，t （5）
其中，FES 和 DIF 为中介变量。FES 代表公共服

务水平均等化指数，以（医疗卫生支出+社会保障和就

业支出+教育支出）/一般公共预算支出衡量。DIF代

表数字普惠金融指数，通过数字金融使用深度、覆盖广

度、数字化程度三个维度来衡量。

表 5 的（1）列显示，财政政策（TP）系数为正且在

10%水平上显著，表明积极的财政政策能够显著提升

公共服务水平，政府作用的发挥可以增加税收收入，政

府可以把更多的资金投入到公共服务和社会福利中，

提高公共服务供给规模，进而促进共同富裕。表 5的

（2）列显示，货币政策（LRG）系数同样为正且在10%水

平上显著，表明适度宽松的货币政策能够显著提升数

字普惠金融指数。可见，宽松的货币政策能够扩大金

融服务覆盖范围，强化使用深度，进而促进共同富裕。

（四）异质性检验

为检验不同地区的主变量系数是否存在显著性

差异，将地区划分为东部、中部、西部①，分别讨论财

政政策与货币政策对共同富裕影响的异质性。

首先，讨论财政政策对共同富裕影响的异质性。

表 6表明，积极的财政政策对整体的共同富裕指数影

响较低。可能因为东部地区率先获益于改革开放和区

位优势，经济发展较快，地方财源充实，财政政策的支

持激发东部地区的产业创新和产业结构优化与调整的

边际效用较低。对于相对落后的中、西部地区，当地方

政府获得更多的中央财政支持时，其更倾向于通过财

政政策增加公共服务及基础设施投资，具有较强的政

策滞后性。

其次，讨论货币政策对共同富裕影响的异质性。表6
表明，货币政策可以显著提升地区的共同富裕水平。就

东部地区而言，货币政策通过绿色金融工具创新（碳中和

专项再贷款）推动产业结构高端化，促进产业转型。目前

信贷结构的持续优化、普惠小微贷款的快速增长都促进

了中部地区收入差距的缩小，有利于共同富裕。在西部

地区，货币政策依托乡村振兴再贷款、基础设施信贷专项

支持，有效激活了本地资源，推动了共同富裕。

最后，讨论财政政策与货币政策协同对共同富裕

表3 替换解释变量

变量

AFW

ASF

AFW*ASF

控制变量

省份固定

年份固定

N
R2

（1）
CP

0.003***
（0.001）

是

是

是

330
0.976

（2）
CP

0.025***
（0.002）

是

是

是

330
0.986

（3）
CP

0.001
（0.001）

-0.001
（0.000）
0.002***
（0.001）

是

是

是

330
0.987

变量

TP

LRG

TP*LRG

控制变量

省份固定

年份固定

N
R2

（1）
CP

0.120*
（0.049）

是

是

是

270
0.976

（2）
CP

0.037***
（0.006）

是

是

是

270
0.980

（3）
CP

-0.148***
（0.022）
0.335***
（0.035）
0.042***
（0.008）

是

是

是

270
0.991

表4 变换样本区间

①本文的东部地区包括北京、天津、河北、辽宁、上海、江苏、浙江、福建、山东、广东、海南；中部地区包括山西、吉林、黑龙江、安徽、

江西、河南、湖北、湖南；西部地区包括内蒙古、广西、重庆、四川、贵州、云南、陕西、甘肃、青海、宁夏、新疆。

表5 中介机制检验

变量

TP

LRG

控制变量

省份固定

年份固定

N
R2

（1）
FES

0.078*
（0.041）

是

是

是

330
0.977

（2）
DIF

5.628*
（2.923）

是

是

是

330
0.994
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影响的异质性。表 6表明，财政政策与货币政策的协

同会显著缩小地区收入差距，有利于实现共同富裕，而

二者协同对中部地区的影响相较于东、西部地区效果

较差。这说明，在经济发展的两端，即发达地区和欠发

达地区，财政货币政策协同促进共同富裕的作用较强；

在发展中等的地区，二者协同促进共同富裕的作用稍

显逊色。

五、结论与建议

（一）研究结论

基于宏观政策取向一致性视角，探索财政政策与

货币政策协同促进共同富裕的理论机制，采用2013—
2023 年我国 30 个省（区、市）的面板数据建立计量模

型，实证检验财政政策与货币政策促进共同富裕的调

控效果，判断财政政策和货币政策对共同富裕带来的

分配效应，并进行异质性检验。研究发现，积极的财政

政策和适度宽松的货币政策均对共同富裕有正向影

响，可以缩小收入差距，有利于推动共同富裕；二者的

协同对共同富裕有正向影响，二者的结合越紧密，越能

缩小收入差距，推动共同富裕。异质性分析表明，积极

的财政政策和适度宽松的货币政策协同对东、西部地

区的共同富裕实现有显著的积极影响。

（二）对策建议

根据研究结论，给出以下建议：第一，加大财政对

社会民生领域的支持力度。在促进共同富裕的背景

下，多渠道共同推动，落实对低收入群体的转移支

付。深化政府间财政事权和支出责任划分改革，积极

探索省级以下财政体制改革，优化财政体制对发展不

平衡的协调力度。缓解财政收入与财政支出紧平衡

态势，保证政府收入处于合理区间，培育地方主体税

种，建立、完善地方税体系。进一步明确中央和地方

收入划分标准，优化财政资源分配模式。第二，进一

步加大对中、低收入人群的信贷支持力度，放松信贷

约束，实行宽松的结构性货币政策。灵活运用数量型

货币政策工具，考虑到数量型政策工具持续效果较短，

可以通过短期、多次、小额度的公开市场操作方式，保

持货币数量的合理充裕，提升各类经济主体的融资可

得性。第三，继续推动社会整体利率水平稳步下降，降

低各类经济主体的融资成本。短期内，通过使用PSL、
定向降准等政策工具支持制造业、民营小微企业等重

点领域和薄弱环节，有效引导资金流向发展滞后的部

门，积极进行结构性调整。不过度依赖货币政策作为

推动经济增长的核心手段，充分利用信号和结构的引

导功能，制定有助于信贷结构优化的积极激励措施，增

强金融机构对相关行业的支持。◆

————————————
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外部冲击下有色金属产业链传导
效应及韧性测度研究

——基于双层复杂网络视角

向先迪1 肖文杰2 焦靖婷2 刘春学2

（1.云南师范大学 管理学院，云南 昆明 650500；2.云南财经大学 经济学院，云南 昆明 650221）

基金项目：国家自然科学基金项目“物理机理为基础的高精度地穴时空多变量协同统计模型研究”（42062020）；云南财经大学研究生

创新基金项目“价格冲击对锡产业链安全影响评估及对策研究”（2024YUFEYC036）。

作者简介：向先迪，女，博士，讲师，研究方向为政府经济与管理；肖文杰，通信作者，男，硕士研究生，研究方向为区域经济；焦靖婷，

女，硕士研究生，研究方向为劳动经济；刘春学，男，博士，教授，博士生导师，研究方向为区域资源开发与配置、资产评估。

摘要：基于复杂网络视角分析外来冲击在有色金属产业链中的传导效应，从价格、产出两个层面将冲击

效应分为成本效应、需求效应，在此基础上结合有色金属产业链特性，构建包含抵御能力、恢复能力、再

组织能力、更新能力四个维度的有色金属产业链韧性综合评价指标体系。结果表明：（1）价格传导中重

要行业在上、中、下游均有分布，而产出传导中重点行业集中在产业链下游，上游产出波动在产业链中

不明显；（2）在成本效应、需求效应作用下，文教、工美、体育及娱乐用品制造，汽车制造等行业传导效应

较为明显，是受外来冲击影响的代表性行业；（3）有色金属产业链的抵御能力、再组织能力波动性较大，

是限制有色金属产业链韧性的主要因素，恢复能力和更新能力是保障产业链安全的重要支撑。因此，

应当重点关注产业链中波动传导的关键性行业，制定相关政策以减少抵御能力、再组织能力波动带来

的负面效应，持续推动恢复能力、更新能力发挥积极作用。

关键词：复杂网络；外来冲击；有色金属产业链；韧性

中图分类号：F062.9 文献标识码：A 文章编号：2096-8647（2025）03-0049-09
DOI：10.13999/j.cnki.tjllysj.2025.03.006

一、引言

高质量发展是全面建设社会主义现代化国家的首

要任务，提升产业链供应链韧性和安全水平，是高质量

发展的必要条件。有色金属作为重要的战略性矿产资

源，为国民经济各部门和国防军工提供关键材料，是高

新技术、先进制造业发展的先导和基石。我国是全球

有色金属第一生产和消费大国，有色金属产业链的安

全和稳定对我国意义重大。然而面对矿产资源枯竭或

开采受阻、国际局势变化等多重因素叠加影响，有色金

属价格频繁震荡；外加我国有色金属对外依存度较高、

缺乏国际定价影响力，导致有色金属产业链容易受到

外部风险冲击影响。因此，考察外部风险对产业链及

内部各行业的冲击效应并进行安全评估，对防止风险

积聚，维持经济平稳发展具有重要意义。

近年来，关于有色金属产业链的研究不断深化。

在价格传导机制方面，价格波动可分解为需求效应、成

本效应，价格的传递通过产业链完成［1］。有色金属价

格上涨与工业行业产出呈现一定的相关关系，冲击作

用沿着产业链进行正向或逆向传导［2］。基于成本路

径，供给冲击、战略性金属矿产特定需求冲击与金融投

机冲击从产业链上游向下游进行顺向传导，冲击效应

逐渐减弱；基于需求路径，经济需求冲击从产业链下游

向上游进行逆向传导，冲击影响同样逐渐减弱［3］。研

究方法方面，主要有计量模型、投入产出模型、复杂网

络模型等。运用计量模型可以直观地分析价格波动对

产业链各行业的影响［3-4］。投入产出模型能较为全面
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地分析产业链中各行业之间的关联和经济结构，定量

刻画价格波动效应［5-6］。复杂网络模型通过分析网络

结构特征揭示节点间信息传播特征，相较于前两种研

究方法，复杂网络的优势在于不受模型约束条件、模型

时效性的制约，在用于波动的传导、溢出研究时更加直

观灵活［7-8］。同时，关于产业链韧性的研究也不断深

化［9］。在产业链韧性内涵方面，产业链的完整与闭合

是产业链韧性的基础［10］，产业链韧性是在产业链的部

分链条受到外部冲击时体现出适应性，使产业链恢复

正常运转［11］，主要表现为产业链的抵抗能力和恢复能

力两方面［12］。在产业链韧性度量方面，现有研究多从

多个维度构建相关行业指标体系，如基于抵抗力、恢复

力、再组织力等维度［13-15］。现有文献为本文提供了丰

富的理论和方法基础，但仍存在一定不足：多数对外来

冲击影响的研究停留在价格波动的单一维度，而外部

冲击对产业链的影响是多维度动态化的过程，需要结

合产业链结构特征进行全过程分析。除此之外，现有

产业链韧性研究主要集中在对经济韧性或是产业韧性

的度量，外部冲击下对产业链韧性的定量测度相对

缺乏。

本文从理论和实证层面研究外来冲击在有色金属

产业链上的传导机制，并尝试对有色金属产业链整体

及各行业面对风险时表现的韧性作出评估。理论上，

将有色金属产业链外部冲击分为价格和产出两个层面

的影响，分析不同层面冲击影响的传导机制。实证上，

构建双层复杂网络，从复杂网络视角分析外部冲击影

响在各环节的传导效应，并在此基础上根据产业链韧

性内涵，设计评价指标体系对有色金属产业链整体及

各行业进行外部冲击下的韧性定量评估。

二、理论分析

借鉴宋明媚等（2023）［8］的研究思路，结合投入产

出表得到有色金属产业的前向关联行业，从而对外部

冲击传播范围进行界定。由于投入产出表行业与国家

统计局的《国民经济行业分类》标准不一致，按照《国民

经济行业分类》将其合并为 43个行业，然后根据投入

产出表分析结果选择 11个与有色金属冶炼及压延加

工业呈现前向关联的行业。

（一）有色金属产业链的行业构成

从宏观上将有色金属产业链界定为有色金属矿

采选➝有色金属冶炼及压延加工➝有色金属下游制

造业（前向关联）。其中，有色金属下游制造业包括金

属制品，通用设备制造，专用设备制造，汽车制造，铁

路、船舶、航空航天及其他运输设备制造，电气机械和

器材制造，计算机、通信及其他电子设备制造，文教、

工美、体育和娱乐用品制造，其他制造，废弃资源综合

利用，电气、热力生产及供应等11个工业行业。

（二）有色金属产业链外来冲击影响过程

从价格层面分析，外来风险冲击导致有色金属价

格波动，可能使有色金属行业原材料价格上涨，成本上

涨压缩企业的利润空间，阻碍企业生产和扩大化再生

产，导致产品价格上涨。从产出层面分析，伴随有色金

属行业成本上涨和利润下降，为保证生产运行，企业会

缩小生产规模从而导致产出下降。无论从价格层面还

是产出层面分析，这种外来风险冲击都来自供给层面

的冲击，表现出成本推动型特征。区别于供给层面的

另一种波动来自经济需求冲击。经济需求冲击是指宏

观层面上经济社会对产业需求增加，从而拉动产业产

出和价格上涨的宏观因素。

由上述分析得知，产业链间的传导机制可以分为

成本效应、需求效应。在传导路径上成本效应使冲击

沿着上游往下游进行正向传导，但传导过程在价格管

制等因素的影响下存在传导时滞、价格调整刚性等问

题，且产业链中不同环节行业存在异质性，传导效应不

尽相同。值得注意的是，有色金属中游行业以冶炼及

压延加工为主，其原材料不仅来源于有色金属矿采选

业，还可以来自有色金属期货交割，故外来风险冲击可

以直接作用于有色金属产业链中游。需求效应则与成

本效应作用方向相反，经济需求冲击首先影响下游制

造业，此效应会沿着下游往上游进行传导。由于产业

链中各个环节行业产量调整的速度不同，传导速度也

会存在差异。行业库存长期稳定能够对冲击及时做出

反应，调整速度较快［16］。单独分析成本效应、需求效应

时，产业链上、中、下游间的价格、产出传导特征为单向

传导，但下游各行业间存在相互间的投入产出关系，故

下游行业间价格、产出传导特征为双向传导。

三、研究设计

（一）构建风险传导双层网络级联贡献模型

基于复杂网络中多维度网络理论［17-18］，采用含有

相同节点的产出传导网络层、价格传导网络层探讨外

来冲击对有色金属产业链安全的影响。构建三元组

（GC,GM,θMC）的多维度双层网络，GC、GM分别表示价格传

导网络层、产出传导网络层，θMC表示GC、GM两个网络层

的映射关系，将其设置为不同网络层相同节点一一对

应的关系。
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1.构建网络层间传导关系

价格传导网络层GC结构为：

GC=（VC,EC,WC） （1）
其中，VC为价格层面上参与价格传导的上、中、下

游行业各节点的集合；E={eij│i,j=1,2,…,n;eij∈{0,1}}为
边的集合，代表价格波动在行业间的传导关系。格兰

杰检验最佳滞后期采用 AIC 准则确定；W={Wij│i,j=1,
2,…,n}为边的权重，设置为广义预测误差方差分解值。

产出传导网络层GM结构为：

GM=（VM,EM,WM） （2）
其中，VM为产出层面上参与产出传导的上、中、下

游行业各节点的集合；E={eij│i,j=1,2,…,n;eij∈{0,1}}为
边的集合，代表产业变动在行业间的传导关系。采用

AIC准则确定最佳滞后期；W={Wij│i,j=1,2,…,n}为边的

权重，同样设置为广义预测误差方差分解值。

2.测度级联传导效应

结合网络结构中的连边关系矩阵E和连边权重矩

阵 W 可以得到基于传导关系的级联贡献度矩阵

GCEW=（E,W），矩阵 GCEW 等于连边关系矩阵和连边

权重矩阵的哈达玛积，可以同时体现出波动的传导关

系和变量波动的影响贡献度。借鉴基于投入产出分析

的价格影响模型［19］进行产业链行业间的风险传导效应

测度分析，投入产出价格影响模型可表示为：

ΔPj≠i=ΔPi（a′i+AT
n-1 a′i+AT

n-12a′i+…+AT
n-1∞a′i） （3）

其中，An-1为去掉第 i行第 i列后的（n-1）×（n-1）阶

直接消耗系数矩阵，AT
n-1为其转置，a′i为直接消耗系数

矩阵第 i行去掉aii后的向量转置。公式（3）不仅包含直

接影响还包含间接影响，可以理解为部门 i价格波动

引起其他部门价格波动的总效应。

同理，借鉴该模型思路构建级联贡献度模型，测度

行业 i的波动导致其他行业变化程度贡献度，模型表

示为：

TICj≠i=w′i + GCEWT
n-1w′i + GCEWT

n-12w′i +…+ GCE
WT

n-1∞w′i （4）
其中，GCEWn-1 为去掉第 i 行第 i 列后的（n-1）×

（n-1）阶级联贡献度矩阵，GCEWT
n-1为（n-1）×（n-1）阶

级联贡献度矩阵的转置，w′i为级联贡献度矩阵第 i行
去掉wii后的向量转置。

3.网络特征分析指标

使用Pagerank中心性、层间相关系数指标分析网

络特征，同时利用广义预测误差方差分解矩阵求得网

络各连边权重。中心度指标能够衡量节点在网络中的

重要程度，如度中心性、介数中心性、Pagerank中心性

等。Pagerank中心性相较于其他中心性指标的优点在

于其递归计算方式和对节点连接质量的考虑，使其能

够评估网络中更为复杂的、基于链接结构的节点重要

性。而其他中心性指标更侧重于节点的直接或间接连

接关系、传播能力或在网络中的中介作用。层间相关

系数为反映网络层间紧密性和节点匹配性指标。在多

维度网络中，不同网络层均为相同的节点且一一对应，

借鉴吴桐雨和王健（2019）［20］对于层间相关性的定义，

构建公式如下：

RMC= 2∑min{wM
ij,wC

ij}
WM+WC （5）

其中，RMC为网络层间相关系数，WM、WC分别为产

出层、价格层的连边总权重，wM
i j、wC

i j分别为产出层、价

格层节点 i对节点 j的连边权重。

（二）构建外来冲击下产业链韧性评估体系

1.指标选取

结合有色金属产业链及各环节特性，构造由 4个

一级指标、9个二级指标和 12个三级指标组成的有色

金属产业链韧性综合评价指标体系。

抵御能力。该能力指的是受到冲击后的反应深

度。根据有色金属产业链中各环节对风险冲击程度的

传导效应以及产业链风险抵御能力内涵，将其分为冲

击响应程度、经济水平、供给能力，选取指标C1衡量冲

击响应程度，选取指标C2、C3衡量经济水平，选取指标

C4衡量供给能力。

恢复能力。该能力指的是遭受冲击后恢复的速度

与程度。受到冲击后企业会对其做出反应，且在经济

恢复上行时期或是政策扶持时期，相关行业受到需求

拉动使价格和产出水平恢复，而不同行业产出和价格

回升的幅度大小和速度快慢也代表了恢复能力的大

小。根据有色金属产业链中各环节对需求冲击程度的

传导效应及产业链冲击后恢复能力内涵，将其分为需

求响应程度、产业基础，选取指标C5衡量需求响应程

度，选取指标C6、C7、C8衡量产业基础。

再组织能力。该能力指的是遭受冲击后的再定位

与适应程度。有色金属作为重要的战略资源，有较大

的国际贸易量，对国外资源的过高依赖会将产业链置

于风险中。将再组织能力分为产业合作和市场环境，

分别选取指标C9、C10衡量。

更新能力。该能力指的是改变原有易引发风险的

落后模式或生产力，创造更适应发展路径的能力。学
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习和创新有助于产业链整体升级以加固其抗风险能

力。将创新能力分为创新投入、创新产出，分别选取指

标C11、C12衡量。

2.指标计算

全产业链风险/需求冲击指数。根据产业链中各

个环节行业受到冲击后的总损失程度或受到冲击后的

需求拉动总程度加权求和，公式如下：

C1=∑
i=1
n pagei

∑pagei
ΔpiΔqi （6）

C5= n
∑
i=1

pagei

∑pagei
Δp′iΔq′i （7）

有色金属资源供给潜力。体现了市场对有色金属

需求和有色金属资源稀缺性相互作用而引发的供应风

险，以铜、铝、锌、铅、锡、镍六大有色金属为代表的储采

比来衡量。

有色金属对外依存度。使用铜、铝、锌、铅、锡、镍

六大有色金属总的净进口量与国内有色金属总需求之

比表示。

3.评价方法

（1）滑动窗口样本分析

为了能够动态评价和测度产业链韧性变化过程，

对外部冲击在产业链间传导效应的分析，需要构建基

于窗口的冲击传导级联贡献模型。后续依次对每个窗

口的样本构建双层复杂网络和级联贡献矩阵，可求得

全产业链风险冲击指数和需求冲击指数的变化值。

（2）熵权法确定指标权重

采用熵权法确定各指标的权重。具体步骤如下：

第一步，使用极差标准化法对原始数据进行标准

化处理使其在同一量纲下可比，并进行归一化处理。

第二步，计算每个指标的熵值。

Ej=-k∑m
t=1 ptjln（ptj） （8）

其中，ptj是第 t期第 j个指标的归一化值（t=1,2,…,
m; j=1,2,…,n）。

第三步，根据熵值计算每个指标的权重。

wj= 1-Ej

∑n
j=1（1-Ej）

（9）
（三）数据选取及处理

构建复杂网络及级联贡献度模型时采用2012年1
月至 2024年 9月的月度数据，包括各行业增加值、PPI
指数，数据来源于国家统计局和国泰安数据库；有色金

属储量、进出口量、国内产量数据来源于海关总署和中

国有色金属工业协会，其他指标数据来自国家统计局，

数据范围为 2018—2023年。对缺失的月度数据采用

平均值补充。为反映变动情况，对价格数据和利润数

据进行环比处理，用X12季节调整法对价格数据和产

出数据进行季节调整，并在此步骤后对环比数据进行

ADF检验，43个时间序列结果均为平稳。

四、实证分析

（一）全样本下有色金属产业链双层网络特征

1.拓扑结构特征

构建包含产出传导网络层、价格传导网络层的有

色金属产业链双层关联网络（见图1）。构建双层网络

节点总数为 26，连边总数为 158。其中价格网络层连

边数量为74，产出网络层连边数量为71。两个网络层

的层间相关系数为0.567，表明产出传导和价格传导的

两个子网络层存在较强的相关性，网络间节点匹配度

一级指标

抵御能力A1

恢复能力A2

再组织能力A3

更新能力A4

二级指标

冲击响应程度B1

经济水平B2

供给能力B3
需求响应程度B4

产业基础B5

产业合作B6
市场环境B7
创新投入B8
创新产出B9

三级指标

全产业链风险冲击指数C1
有色金属产业链行业总主营业务收入C2

有色金属产业链行业总利润C3
有色金属资源供给潜力C4
全产业链需求冲击指数C5

有色金属产业链行业总企业数C6
有色金属产业链行业总资产总计C7

平均用工人数C8
有色金属产业链行业外商企业数C9

有色金属对外依存度C10
有色金属产业链行业企业研发费用C11
有色金属产业链行业专利申请数C12

指标属性

负

正

正

正

正

正

正

正

正

负

正

正

表1 有色金属产业链韧性综合评价指标体系
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较高。价格信息和产出信息在产业链分析中本就相辅

相成、相互影响，进一步验证了从多维度分析外部冲击

对产业链影响是合理且必要的。

（二）有色金属产业链冲击传导路径全样本分析

1.识别产业链重要节点

表 2的中心度用于衡量中心性，其值高于平均值

的节点则认为是网络层中的重要节点。其中，价格网

络层中的重要节点为有色金属矿采选，有色金属冶炼

及压延加工，文教、工美、体育及娱乐用品制造，金属

制品，汽车制造，产出网络层中的重要节点有文教、工

美、体育及娱乐用品制造，汽车制造，计算机、通信及

其他电子设备制造。值得注意的是，价格网络层中

上、中、下游行业均存在重要节点，而产出网络的重要

节点集中在下游，可能的原因为产出网络层的传导过

程主要发生在中、下游，国内有色金属采选的产出变

化与下游行业产出联动性不强。由于采选业通常存

在一定的生产惯性，如在中、下游需求减少的情况下，

如果行业选择停止生产其面临的成本可能大于继续

生产，所以其对中、下游的产出波动反应相对不敏感，

此特性与上述结果相吻合。产业链网络综合中心度

表示为价格网络层中心度和产出网络层中心度加总

并进行标准化处理，结合综合中心度结果，我国有色

金属产业链的重要节点是有色金属矿采选，有色金

属冶炼及压延加工，文教、工美、体育及娱乐用品制

造，计算机、通信及其他电子设备制造，汽车制造。根

据Pagerank中心性“重要节点指向重要节点”原则，以

上重要节点的波动对整个产业链影响程度是举足轻

重的。

图1 双层复杂网络拓扑结构图

注：I1—I13 为价格网络层节点，I1’—I13’为产出

网络层节点，节点 I1/I1’—I13/I13’依次为表 2 第一列

对应的产业。

表2 有色金属产业链行业中心度

行业节点

有色金属矿采选

有色金属冶炼及压延加工

文教、工美、体育及娱乐用品制造

金属制品

通用设备制造

专用设备制造

汽车制造

铁路、船舶、航空航天及其他运输设备制造

电气机械和器材制造

计算机、通信及其他电子设备制造

其他制造

废弃资源综合利用

电力、热力生产及供应

价格网络层中心度

0.1947
0.1477
0.1211
0.0771
0.0377
0.0594
0.1155
0.0471
0.0541
0.0461
0.0419
0.0267
0.0309

产出网络层中心度

0.0115
0.0238
0.1522
0.0749
0.0831
0.0939
0.1345
0.0260
0.0231
0.2144
0.0305
0.0684
0.0637

综合中心度

0.1031
0.0858
0.1367
0.0760
0.0604
0.0766
0.1250
0.0366
0.0386
0.1302
0.0362
0.0476
0.0473

2.分析级联贡献度

根据上文矩阵公式GCEW=（E,W），分别构建价格

网络层和产出网络层中各行业间的级联贡献度矩阵

（见表 3）。值得注意的是，该贡献度矩阵中存在连边

矩阵、权重矩阵两个子矩阵，在权重矩阵中存在行业对

自身的权重，因此在讨论行业间传导的连边关系时，要

考虑行业自反馈效应，即如果一个行业的价格波动会

反过来影响自身的未来价格，如某行业的生产成本波

动（如原材料价格、劳动力成本等）会直接影响该行业

的价格，或者该行业的定价行为具有滞后效应，那么这

个行业与自身的连边应该设为1。在有色金属产业链

中，自反馈效应是显著的，特别是在价格波动较大的金
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属（如铜、铝等）和需求波动较强的子行业（如电动汽

车、可再生能源等）。因此，在网络连边矩阵中，在基于

格兰杰因果分析的基础上，将各行业与自身的连边关

系设置为1。
表 3中行代表波动传导的方向，列代表波动传导

的来源，表中数值代表节点间的直接影响程度（同时包

含需求效应和成本效应连边）。例如，价格网络层中第

一行第二列的值为16.19%，代表有色金属矿采选业的

价格波动能传导到中游，且可以解释其波动的

16.19%，即有色金属矿采选对有色金属冶炼及压延加

工的直接传导效应为16.19%。从表中信息得知，各节

点波动主要来自自反馈效应的贡献度，而来自其他节

点或传导到其他节点的比重较低。

3.分析产业链综合传导效应

结合产业链视角分析，由于下游行业间存在复杂

的投入产出关系，行业与行业间不仅包括原材料投入

还包括中间投入等，这使在级联传导中不仅包括行业

波动传导的直接影响，还存在间接影响，通过计算直

接影响和间接影响之和可以得到总影响效应。根据

公式（4）可以计算有色金属产业链传导总效应。根据

上文分析，外来冲击对有色金属产业链分别在价格和

产出两个层面产生影响，并分别在两个网络层中传

导，而每个网络层的冲击影响又可分为成本效应、需

求效应。因此，可以计算得到两层网络、两个效应在

有色金属产业链中的传导效应。其中成本效应下，分

别对两个网络层有色金属矿采选（上游行业）和有色

金属冶炼和压延加工（中游行业）施加一个负向冲击，

即价格上涨和产出下降，并分析对各行业的影响程

度；对两个网络层的下游各行业同时施加一个正向冲

击，即价格上升和产出增加，并将影响程度加总分析

对各行业的影响程度，具体见表4。
根据表4结果可以得知，成本效应下，价格传导效

%
I1
I2
I3
I4
I5
I6
I7
I8
I9

I10
I11
I12
I13

I1’
I2’
I3’
I4’
I4’
I6’
I7’
I8’
I9’
I10’
I11’
I12’
I13’

I1
34.14
24.42
4.83
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
I1’

44.05
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00

I2
16.19
32.91
0.00
0.00
1.55
0.00
0.00
0.00
15.38
0.00
0.00
14.64
0.00
I2’

10.63
23.43
4.73
9.53
6.08
6.33
3.14
7.94
8.96
8.27
0.00
0.00
2.84

I3
2.59
0.81
48.42
5.03
0.00
0.00
3.56
0.00
0.80
0.00
19.84
0.00
0.00
I3’
0.00
0.00
29.67
0.00
0.00
0.00
6.23
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00

I4
0.00
0.00
0.00
28.94
7.21
1.48
0.94
0.89
0.00
0.00
0.00
14.37
0.02
I4’
4.25
0.00
0.00
18.24
0.00
0.00
5.71
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00

I5
0.00
0.00
0.00
20.18
35.52
3.16
0.78
0.99
0.00
0.00
0.37
0.00
0.14
I5’
1.36
0.00
0.00
0.00
18.82
0.00
10.98
0.00
0.00
6.36
0.00
0.00
0.00

I6
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
41.33
0.00
0.47
9.73
0.00
0.00
0.00
1.25
I6’
2.26
6.23
0.00
10.73
13.99
17.93
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00

I7
2.01
3.32
0.00
6.18
0.00
0.00
56.11
0.00
4.19
0.00
7.92
0.00
0.86
I7’
1.19
4.22
0.00
0.00
0.00
0.00
28.67
0.00
9.67
4.70
0.00
0.00
0.00

I8
1.40
2.26
0.00
4.89
0.00
0.00
0.00
43.48
0.00
0.00
0.00
3.57
0.00
I8’
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
6.30
3.83
31.86
8.07
0.00
0.00
2.38
3.29

I9
0.00
0.00
0.00
0.00
4.01
0.68
1.28
0.00
35.52
0.00
0.00
0.00
2.12
I9’
2.53
0.00
0.00
11.17
0.00
10.69
0.00
5.49
16.88
7.95
0.00
5.90
5.59

I10
3.88
1.59
0.58
0.00
0.00
0.92
0.00
2.88
0.00
59.86
0.00
0.00
3.45
I10’
0.00
9.02
6.43
10.26
8.23
9.35
3.74
5.35
9.83
19.72
3.63
4.76
6.12

I11
0.67
1.23
0.00
7.53
0.00
0.00
6.22
14.62
0.00
3.32
41.41
0.00
0.00
I11’
0.00
0.00
0.00
0.00
4.01
0.00
1.87
4.10
0.00
0.00
37.67
0.00
0.00

I12
0.00
0.00
0.00
0.00
3.01
3.03
1.12
0.62
7.87
0.00
0.65
32.62
0.00
I12’
0.00
0.00
0.00
0.00
3.74
5.57
1.69
3.55
12.75
0.00
0.00
31.09
0.00

I13
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
1.90
0.00
0.00
0.00
1.47
0.00
0.00
72.39
I13’
1.73
0.00
0.00
6.84
0.00
0.00
5.91
0.00
0.00
0.00
0.00
0.00
28.89

表3 有色金属产业链传导效应贡献度矩阵

注：节点 I1/I1’—I13/I13’含义与图2对应节点含义相同。表4同。
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应最明显的是有色金属冶炼及压延加工、汽车制造，产

出传导效应较明显的为计算机、通信及其他电子设备

制造，有色金属冶炼及压延加工，说明上述行业受到外

来冲击的影响最为严重。需求效应下文教、工美、体育

及娱乐用品制造，有色金属冶炼及压延加工的价格传

导效应最大，计算机、通信及其他电子设备制造，有色

金属冶炼及压延加工的产出传导效应最大，说明在正

向的需求拉动下，上述行业能得到快速恢复或扩大

生产。

（三）滑动窗口下有色金属产业链韧性值测度

2018年以来，中国经济受到多种不确定因素的冲

击和影响，不仅对供应链、价格产生了重大影响，也促

使产业链在技术创新、资源配置、市场需求等方面做出

调整。通过对2018—2023年的产业链韧性进行评估，

可以直观看出不确定因素冲击对产业链的影响大小，

及后续应对政策的实施效果。

由图 2 可知，2018 年和 2019 年韧性值相对较低，

分别为 0.66 和 0.61。有色金属企业综合经营成本增

加，利润回落，亏损面扩大；国际贸易摩擦加剧，以及下

游相关行业出口下降，导致有色金属消费增幅放缓、价

格下跌。2020—2022年韧性值呈上升趋势，2021年增

长率甚至达到51%。2023年韧性值出现下降，需求拉

动效应对产业链安全方面的保障下降。从国际看，外

部环境的不确定性上升，地缘冲突加剧。从国内看，经

济大循环存在堵点，消费者信心指数和民间投资增速

仍处于低位，市场需求不足，社会预期依然偏弱。

由图3可知，有色金属产业链抵御能力、再组织能

力的波动性较大，恢复能力、更新能力大抵呈现稳步上

升趋势。

2018—2020 年，在多重冲击下，产业链抵御能力

受挫呈逐年下降态势，直到2021年才开始走强并呈缓

慢上升趋势。由于外部环境的不确定性和地缘冲突增

加，再组织能力处在不断波动的状态，且一直处在韧性

值下位。反观恢复能力一直处在韧性值首位，强大的图2 有色金属产业链综合韧性值

表4 有色金属产业链冲击传导效应

价格

网络层

产出

网络层

成本

效应

需求

效应

成本

效应

需求

效应

I1
/

I8
7.51%

I1
36.13%

I8
20.52%

I1’
/

I8’
3.03%

I1’
0.00%

I8’
51.63%

I2
24.13%

I9
0.47%

I2
59.36%

I9
18.90%

I2’
13.89%

I9’
7.90%

I2’
112.04%

I9’
78.01%

I3
11.25%

I10
15.21%

I3
92.67%

I10
20.79%

I3’
0.94%
I10’

17.78%
I3’

12.07%
I10’

112.01%

I4
0.45%

I11
8.20%

I4
44.19%

I11
70.63%

I4’
5.94%
I11’

0.81%
I4’

9.31%
I11’

22.68%

I5
0.50%

I12
0.49%

I5
52.52%

I12
31.08%

I5’
4.51%
I12’

3.17%
I5’

33.84%
I12’

60.59%

I6
0.15%

I13
0.82%

I6
22.68%

I13
14.22%

I6’
12.94%

I13’
3.89%

I6’
36.79%

I13’
21.75%

I7
15.55%

I7
62.21%

I7’
10.65%

I7’
36.91%

图3 有色金属产业链分指标韧性值
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需求拉动能力始终是有色金属产业链安全的强力支

撑。可以看出，抵御能力、再组织能力是限制有色金属

产业链韧性的主要因素。如铜资源的供应风险与日俱

增，对外依存度已经超过80%，抵御能力一直是制约中

国铜资源产业链供应链韧性发展的主要因素。

五、结论与建议

（一）研究结论

根据外来冲击在有色金属产业链中的传导路径

和效应分析，以及产业链韧性值测度结果，得到以下

结论：

第一，在有色金属产业链价格传导关系中，有色金

属矿采选，有色金属冶炼和压延加工，文教、工美、体育

和娱乐用品制造，金属制造，汽车制造是传导的重要行

业，其价格波动在产业链中的影响较大；在产出传导关

系中，文教、工美、体育和娱乐用品制造，汽车制造，计

算机、通信及其他电子设备制造是传导的重要行业，在

产业链中产出影响较大且都为下游行业，与上游采选

业关联度不强。

第二，在成本效应下，价格传导效应最明显的是有

色金属冶炼及压延加工，汽车制造，产出传导效应最明

显的为有色金属冶炼及压延加工，计算机、通信及其他

电子设备制造。在需求效应下，有色金属冶炼及压延

加工，文教、工美、体育及娱乐用品制造的价格传导效

应最大，有色金属冶炼及压延加工，计算机、通信及其

他电子设备制造的产出传导效应最大。

第三，有色金属产业经历了由冲击到复苏再到放

缓的发展过程，2018—2019 年产业链韧性值较低，

2020—2022年韧性值逐年上升，2023年略有下降。有

色金属产业链抵御能力、再组织能力的波动性较大，是

限制有色金属产业链韧性的主要因素。恢复能力、更

新能力整体呈现稳步上升趋势，作为保障产业链安全

的重要支撑，产业基础的不断夯实、产业配套的日益完

善、创新投入的持续增强都对产业链韧性具有积极

作用。

（二）对策建议

根据研究结论，为增强有色金属产业链抵抗外来

风险冲击的能力，提出以下对策建议：

第一，重点关注产业链中波动传导的关键性行

业。有色金属冶炼及压延加工、汽车制造等行业在价

格和产出传导效应中占据重要地位，应对此类行业实

施动态化监管，重点关注其价格和产出的变化，及时甄

别、评估产业链中存在的风险，以降低产业链韧性抵抗

能力、再组织能力波动带来的供给负面冲击。建立具

有权威性、全面性的产业信息披露制度和平台，最大限

度提高有色金属市场信息披露的透明度，以帮助企业

做好预防性措施。

第二，加大对光伏、新能源汽车、锂电池等行业的

资金投入和技术支持，以稳定预期。通过刺激需求促

进有色金属产业下游行业消费，维护产业链安全。加

强企业与高校、科研机构的合作，推动产业链、价值链、

人才链多链条融合，提高科技创新能力。大力发展废

弃资源综合利用行业，保障和提升国内再回收资源供

应，减少对进口的依赖。

第三，大力推动产融合作平台发展。通过产融合

作，金融机构可以参与产业链的风险管理和风险分担，

特别是在面对市场波动或外部冲击时。平台可以通过

建立风险保障机制，帮助产业链上下游企业分担价格

波动、需求萎缩等风险，增强产业链韧性。产融合作平

台能够促进资金技术结合，为有色金属产业链中的关

键环节提供创新支持，在有色金属冶炼和压延加工等

领域发展产融合作平台，有助于企业在环保、新能源及

高附加值产品研发方面加大投入，推动行业升级。◆
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Research on Transmission Effects and Resilience Measurement of Nonferrous
Metals Industry Chain Under External Shocks: A Dual-Layer Complex

Network Perspective
Xiang Xiandi, Xiao Wenjie, Jiao Jingting, Liu Chunxue

Abstract: This study analyzes the transmission effects of external shocks in the nonferrous metals industry chain
from a complex network perspective. The shock effects are categorized into cost effects and demand effects based on
price and output dimensions. Building on the characteristics of the nonferrous metals industry chain, a
comprehensive resilience evaluation index system is constructed, incorporating four dimensions: resistance capacity,
recovery capacity, reorganization capacity, and renewal capacity. The results show:（1）In price transmission, critical
industries are distributed across upstream, midstream, and downstream sectors, while output transmission primarily
concentrates on downstream industries, with upstream output fluctuations showing limited propagation;（2）Under
cost and demand effects, industries such as cultural/educational/art/sports/entertainment products manufacturing and
automobile manufacturing demonstrate significant transmission effects, representing the most shock-sensitive sectors;
（3） The resistance and reorganization capacities of the nonferrous metals industry chain exhibit high volatility,
constituting major constraints to chain resilience, while recovery and renewal capacities serve as crucial safeguards
for industrial chain security. The study suggests focusing on key sectors prone to shock transmission, formulating
policies to mitigate negative impacts from volatility in resistance and reorganization capacities, and continuously
enhancing the positive roles of recovery and renewal capacities.
Key words: complex network; external shock; nonferrous metals industry chain; resilience
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服务业开放与企业技术创新
——基于服务业扩大开放综合试点的准自然实验
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摘要：微观企业是我国技术创新的主力军。服务作为企业的重要中间投入，扩大服务业开放能否促进企

业技术创新是研究的重点。基于 2006—2022 年我国沪深主板上市企业数据，在梳理服务业开放促进企

业技术创新的理论基础上，运用多期双重差分法实证检验服务业扩大开放综合试点对企业技术创新的

影响。研究发现：服务业扩大开放综合试点显著提升了企业的技术创新水平，但对不同类型企业技术创

新的影响有所差异，具体表现为对东部和中部地区企业、高科技企业、大规模企业技术创新的促进作用更

强；服务业扩大开放综合试点通过缓解企业融资约束、促进企业数字化转型两条路径促进企业技术创新。

关键词：服务业开放；技术创新；数字化转型；多期双重差分法
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DOI：10.13999/j.cnki.tjllysj.2025.03.007

一、引言

近年，我国服务业受经营成本上涨、环境规制趋

严、国际经贸摩擦增加等因素影响，企业持续发展面

临严峻挑战，亟须通过技术创新打破“低端锁定”的发

展瓶颈。党的二十届三中全会明确提出：“创新提升

服务贸易，全面实施跨境服务贸易负面清单，推进服

务业扩大开放综合试点示范区建设。”服务业开放是

我国实施自贸试验区提升战略的重要突破口之一。

数据显示，2024年，我国服务业增加值为765583亿元，

占 GDP 比重为 56.7％，对国民经济增长的贡献率为

56.2％，在国民经济中的地位日益凸显。自 2015年北

京率先实施服务业扩大开放综合试点，我国正式开启

了服务业领域大刀阔斧改革。截至2024年底，我国服

务业扩大开放综合试点省（市）共11个（北京、天津、上

海、海南、重庆、沈阳、南京、杭州、武汉、广州、成都），

现代服务业领域的开放力度持续增强，对推动我国经

济高质量发展、深化高水平对外开放具有重要意义。

在此背景下，服务业扩大开放综合试点如何提升我国

企业技术创新水平引起了广泛关注。

服务业发展水平是衡量经济社会发展水平的重

要标志。学术界关于服务业开放对经济影响效应的

研究主要集中在两个方面：一是对宏观经济总体发展

的影响。研究发现，我国服务贸易不同形式的开放对

经济增长有显著的促进作用［1］，与产业结构升级之间

的正向关系具有较强的稳定性。二是对微观企业的

影响。上游服务业开放通过提升中间品进口质量、加

大外来技术扩散力度，促使下游企业将相关生产性服

务外包给专业团队，优化资源配置，促进企业产能利

用率提升，进而增加企业产出，提高产品质量，为下游

企业技术创新奠定了坚实基础［2］。然而，企业实现高

效技术创新并不是一蹴而就，其创新过程受到外部因

素、内部因素两方面影响。其中，外部因素主要集中

于政府政策、市场压力、技术服务等。政府政策方面，

政府减税、R&D资助、政府补贴政策能显著促进企业

技术创新［3］。市场压力方面，市场竞争对企业技术创

新具有推动作用，但是要保持适度竞争，过于激烈或缺

乏竞争均不利于企业技术创新。技术服务方面，新兴

研究领域聚焦数据要素流动效应，Meltzer（2024）［4］构

建的理论模型指出，数据跨境流动自由化通过知识重

组效应对企业创新效率有显著提升作用。内部因素

方面，高管激励、经营者治理和管理能力的提升等都

会影响企业的技术创新。此外，企业进行技术创新时
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遇到的问题除了与自身的治理能力有关之外，还有许

多与资金不足有密切联系。企业的研发投入与其拥有

的资金显著正相关［5］，即企业拥有的资金不足时，不利

于企业技术创新。

关于服务业开放与企业技术创新的相关研究，现

有文献多从外资开放与服务贸易开放角度，探究服务

业开放对技术创新的影响效应［6］，鲜有从服务业扩大开

放综合试点视角进行研究。基于此，选取2006—2022
年我国沪、深主板上市企业的数据，运用多期双重差分

法实证检验服务业扩大开放综合试点对企业技术创新

的影响。与以往研究相比，本文可能的边际贡献在于：

一是在新时代推动服务业制度型开放的背景下，试图

将服务业扩大开放综合试点作为服务业开放的准自

然实验，从制度开放视角挖掘企业技术创新的驱动要

素。二是从缓解企业融资约束、提升企业数字化转型

方面分析和验证服务业扩大开放综合试点促进企业

技术创新的影响机制。三是探讨服务业扩大开放综合

试点的推行对企业技术创新产生的差异化影响，具体

从地区属性、科技程度、规模大小等多个维度展开研

究，为促进企业技术创新提供更为精准的经验证据。

二、理论分析与研究假设

（一）服务业开放与企业技术创新

服务业开放会促进企业技术创新。服务业扩大开

放综合试点通过放宽服务业外资市场准入、促进与国

际经贸规则对接、强化创新要素供给保障等措施，为企

业技术创新提供更加开放和竞争的市场环境，不仅能

够激发企业的创新活力，还可以促进企业间的技术交

流与合作。首先，放宽服务业外资市场准入会吸引大

量国外竞争者进入，本土企业为了维持市场份额，会被

动加大研发投入，加快创新步伐。同时，外资企业所掌

握的先进技术和管理经验会通过技术外溢和示范效

应，推动本土企业学习与效仿［7］。其次，促进与国际经

贸规则的对接会使我国企业更容易进入国际市场，市

场的扩大会激励企业进行创新以满足不同市场的差异

化需求。同时，与国际经贸规则对接为国内外企业提

供公平竞争的平台，有助于企业间的技术交流和资源

共享，促使企业利用国际资源进行技术创新。试点政

策简化了来华外籍人员签证手续，并探索建立了开放

便利的境外专业人才执业制度①，提供了具有吸引力的

工作环境和待遇，能够吸引境外创新人才的流入，同时

能够提升对本土人才的培养力度。高素质人才要素供

给的强化有助于提升企业的研发能力和管理水平，为

企业技术创新提供智力支持［8］。因此提出假设：

假设1：服务业开放会促进企业技术创新。

（二）服务业开放、缓解融资约束与企业技术创新

资金不足是企业技术创新的重要制约因素。内部

资金是指企业通过自身运营活动产生的资金，如企业

的研发投入、利润留存、折旧和摊销等；外部资金是指

企业从外部获取的资金，如政府补助和补贴、债券融

资、科技贷款和专项基金等。服务业扩大开放通过内

外资金渠道协同作用于企业技术创新，但需警惕外资

进入引发的竞争抑制效应。从内部资金积累视角看，

服务业扩大开放综合试点吸引大量外资服务业的流

入，产生显著技术溢出，使跨国服务商通过示范效应及

供应链协同双重渠道提升本土创新效率［9］。同时，中

间品市场服务要素的质量提升与价格下降，推动企业

将内部服务外包以优化资源配置，形成运营杠杆效应，

实现“创新投入—利润积累”的正向循环［10］。就外部资

金而言，服务业扩大开放综合试点充分利用中央和地

方资金渠道，以及服务贸易创新发展引导基金等，提供

研发补贴、税收减免等配套措施，丰富了资金支持方

式；同时还鼓励金融机构推出适应服务贸易特点的金

融服务，如企业创新积分贷、仪器设备信用贷等，并为

企业增信授信，推广包括科技项目研发保险、知识产权

保险等在内的创新型科技保险产品。这些措施拓宽了

企业的融资渠道，有助于企业获取外部资金，缓解融资

约束，促进自身技术创新。因此，提出假设：

假设 2：服务业开放通过缓解企业融资约束促进

企业技术创新。

（三）服务业开放、数字化转型与企业技术创新

企业数字化转型对企业技术创新有显著推动作

用。服务业扩大开放综合试点通过健全数字经济制度、

完善数字基础设施和投放数字技术促进企业数字化转

型。试点城市政府正加快健全数字经济制度体系，具

体包括建立全面的数据交易机制，明确数据权属登记

流程，开展数据资产评估，促进数据开发利用等相关制

度和机制，促进企业对数据资源的吸收和积累。这些

措施有助于企业将累积的大量数据资源与现有资源结

合，创造出新的资源组合，引发生产方式的创新性变

革，进而促进企业整体动能优化升级与创新能力有效

①详见商务部《关于印发〈海南省服务业扩大开放综合试点总体方案〉的通知》，https：//www.gov.cn/zhengce/zhengceku/2021-04/24/
content_5601789.htm
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提升。试点地区正积极利用大数据、互联网和5G等技

术，完善相关数字化服务平台等基础设施，例如成都建

立了云计算中心，为当地企业提供云存储、云计算和大

数据分析等数字技术。这些数字平台的建立、数字技术

的提供不仅使企业能够迅速察觉并精确把握客户的需

求，实现产品的创新和迭代，还能助力企业突破市场障

碍，实现其与内部成员和外部机构的信息资源共享和合

作，进而促进企业创新实力的提升［11］。因此，提出假设：

假设 3：服务业开放通过促进企业数字化转型促

进企业技术创新。

三、研究设计

（一）模型构建

为了深入探究服务业开放对企业技术创新的具体

影响，将服务业扩大开放综合试点作为服务业开放的

代理变量，通过对比分析试点城市与非试点城市的企

业在政策实施前后技术创新水平的变化，进而得到服

务业扩大开放综合试点的技术创新成效。考虑该试点

具有多期渐进性特征，构建多期双重差分模型如下：

Patentit=α+β1didit+CVs+μi+λt+εit （1）
其中，i代表公司，t代表年份，Patent为企业技术创

新变量，did为服务业扩大开放综合试点变量，CVS是一

系列控制变量，μi是企业的个体固定效应，λt是时间固

定效应，εit是随机干扰项。此外，还基于聚类至企业层

面进行稳健标准误调整。实证分析中重点关注β1的回

归系数，若系数β1的估计值显著大于0，则说明服务业

扩大开放综合试点会促进企业技术创新。

（二）变量说明

1.被解释变量

企业技术创新（Patent）。由于发明专利的研发投

入成本与技术含量较高，申请难度和保护力度较大，

较能体现企业的实质性创新能力，因此选用“发明专

利的总申请量+1”取对数作为度量企业技术创新的代

理变量。后续为了验证变量选取的可靠性，用“发明

专利申请量、实用新型和外观设计专利的申请量总

和+1”取对数作为度量技术创新的代理变量，进行稳

健性检验。

2.解释变量

服务业扩大开放综合试点。根据国务院公布的试

点地区及实施时间，生成时间虚拟变量Treat和政策虚

拟变量Post，将样本区分为实验组、对照组。接着将两

个虚拟变量进行交乘组合形成新变量 didit，表示省

（市）i在第 t年纳入了试点范围，并构建渐进的双重差

分模型展开识别检验。

3.控制变量

考虑到会有其他因素可能对企业技术创新带来影

响，选取资产负债率（Lev）、总资产净利润率（ROA）、销

售毛利率（GrosProfit）、流动比率（Liquid）、速动比率

（Quick）、独立董事占比（Indep）、前十大股东持股比例

（TOP10）、是否“四大”（Big4）作为控制变量，提高回归

模型的估计效率。

（三）描述性统计与数据来源

为了深入分析试点政策对企业技术创新的影响，

将我国沪深主板上市企业作为研究对象，并将考察时

段划定为2006—2022年。具体而言，专利申请量数据

来自中国研究数据服务平台（CNRDS）专利数据库，控

制变量数据来自Wind数据库。为保证数据有效性，剔

除金融保险类和ST、ST*类公司的观测值，剔除因变量

及控制变量缺失的样本，对连续变量进行上下1%的缩

尾处理。根据上述标准，最终获得4053家上市公司的

39334个观测值。主要变量的描述性统计见表1。
表1 主要变量的描述性统计

被解释变量

解释变量

控制变量

变量名称

企业技术创新

服务业扩大开放综合试点

资产负债率

总资产净利润率

销售毛利率

流动比率

速动比率

独立董事占比

前十大股东持股比例

是否“四大”

变量符号

Patent

did

Lev
ROA

GrosProfit
Liquid
Quick
Indep

TOP10

Big4

变量测度

发明专利的总申请量+1取对数

构建时间虚拟变量Treat与政策虚拟变量Post的
交乘项

负债总额/资产总额

净利润/平均总资产

（销售收入-销售成本）/销售收入

流动资产/流动负债

速动资产/流动负债

独立董事人数除以董事会总人数

前十股东持股数量/总股数

公司经由“四大”（普华永道、德勤、毕马威、安永）审

计为1，否则为0

均值

0.0948
2.4380
0.4220
0.0399
0.2890
2.5910
2.0760
0.3743
0.5869
0.0591

最小值

0.0000
0.0000
0.0274

-0.3730
-0.0619
0.1980
0.1310
0.2500
0.2084
0.0000

最大值

1.0000
9.4060
0.9080
0.2570
0.8710

35.5000
33.9600
0.6000
0.9097
1.0000
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四、实证分析

（一）基准回归

表2的实证结果重点检验服务业扩大开放综合试

点与企业技术创新的核心关系。回归模型（1）仅在控

制核心解释变量的基础上展开识别；回归模型（2）纳

入前述控制变量集合；回归模型（3）进一步纳入时间

和个体固定效应。由实证结果可知，did 的回归系数

均显著为正，其中模型（3）中 did 的回归系数为

0.0898，通过了 5%的显著性检验。上述结果表明，服

务业扩大开放综合试点的实施有助于企业技术创新，

验证了假设1。
（二）平行趋势检验

借鉴姚战琪（2024）［12］的方法，将服务业扩大开放

综合试点实施之前的三年（2012年、2013年、2014年）

作为对照组，将试点实施之后的年份作为实验组，对对

照组、实验组的创新变动进行平行趋势检验。从图 1

可以看出，在服务业扩大开放综合试点正式实施之前

的年份，时间虚拟变量与政策虚拟变量交乘项的回归

系数估计值基本为0，并且统计上不显著；在综合试点

正式启动的滞后2年及更远年份，时间虚拟变量与政策

虚拟变量交乘项的回归系数估计值均大于 0，且通过

了显著性检验。因此，研究结果通过了平行趋势检验。

（三）稳健性检验

1.调整变量的计算方法

利用不同计算方法对被解释变量进行替换检

验。在回归模型（1）中，为了评估企业技术创新的整

体情况，选取“发明专利申请量、实用新型和外观设计

专利的总申请量+1”取对数这一指标，作为度量技术

创新的代理变量进行稳健性检验。实证结果发现，即

便变更了企业技术创新变量的计算方法，服务业扩大

开放综合试点的回归系数仍显著为正，与基准回归结

果基本保持一致。

2.安慰剂检验

为进一步检验企业技术创新的提升是由服务业扩

大开放综合试点带来的，而非其他观测因素，借鉴白俊

红等（2022）［13］的做法，随机设定服务业扩大开放综合

试点政策实施的时间，并重复实验500次，得到变量的

真实系数和 500组虚拟变量的系数估计值，从而绘制

安慰剂检验结果图。从图2（a）、图2（b）可以看出，500
次模拟回归的系数估计值基本服从正态分布，且均分

布在 0值附近。此外，随机抽样的系数距离此前基本

回归的系数很远，进一步验证之前的回归系数不是随

机得来的，受其他因素的影响很小。

3.PSM倾向得分匹配

进行基准回归时，可能出现遗漏变量、协变量差异

较大等问题，导致内生性。因此借鉴陈鹏程等（2024）［14］

表2 基准回归

变量

did

资产负债率

总资产净利润率

销售毛利率

流动比率

速动比率

独立董事占比

前十大股东持股比例

是否“四大”

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

0.4388***
（17.6325）

否

否

42933
0.0070

（2）
Patent

0.4633***
（17.7240）
0.1711***
（3.3847）
2.3222***
（17.4879）
-0.3299***
（-6.6314）
-0.3004***
（-19.1258）

0.3142***
（18.3630）
0.0131***
（9.2803）

0.0005
（0.9296）
0.5906***
（18.1344）

否

否

39334
0.0380

（3）
Patent

0.0898**
（2.3166）
0.3942***
（4.5045）
0.5517***
（4.2326）

-0.0932
（-0.9387）
-0.0677***
（-3.4010）
0.0683***
（3.1785）

-0.0011
（-0.5726）

0.0020*
（1.7795）

0.0335
（0.4155）

是

是

39334
0.7140

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平，括号内为经过聚类稳健标准误调整后的 t统计量。

下表同。

图1 平行趋势检验
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的倾向得分匹配法对样本进行1∶1近邻匹配。以资产

负债率（Lev）、总资产净利润率（ROA）、销售毛利率

（GrossProfit）、流动比率（Liquid）、速动比率（Quick）、独

立董事占比（Indep）、前十大股东持股比例（TOP10）、是

否“四大”（Big4）作为协变量，确保对照组和处理组没

有系统性差异。如图 3（a）、图 3（b）所示，匹配前核密

度图中两条曲线差距较大，但匹配后两条曲线重合，匹

配前后变化比较明显。这在一定程度上表明，本文的

量化结果并未受到上述影响，结果具有稳健性。

（四）异质性检验

前文验证了服务业扩大开放综合试点的设立对企

业技术创新有正向促进作用，为分析我国扩大服务业

开放的政策效果提供了实证依据。面对相同的政策冲

击，如果企业所处地区、企业科技程度和规模程度不

同，会对企业技术创新产生显著差异。针对这些异质

性开展识别，有助于在政策层面制定更加精准的举措，

从而更好地发挥服务业扩大开放综合试点对企业技术

创新的促进作用。

图2（a） 安慰剂检验 图2（b） 安慰剂检验

图3（a） PSM近邻匹配（匹配前） 图3（b） PSM近邻匹配（匹配后）

变量

did

控制变量

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

0.0865**
（2.0521）

是

是

是

39334
0.7400

表3 调整变量的计算方法

1.区分企业所在地区

依据企业所处地理位置，将样本细分为东部、中

部、西部三个组别，重新开展检验，实证结果见表 4。
回归模型（1）中，服务业扩大开放综合试点对东部地区

企业技术创新的影响系数是0.4374，通过了1%的显著

性检验；回归模型（2）中，服务业扩大开放综合试点对

中部地区企业技术创新的影响系数是 0.2133，通过了

5%的显著性检验；回归模型（3）中，服务业扩大开放综

合 试 点 对 西 部 地 区 企 业 技 术 创 新 的 影 响 系 数

是-0.0203，未通过显著性检验。可能的原因是：第一，

东部地区的经济发展水平比较高，作为高质量发展的

前沿阵地，企业往往面临着激烈的竞争环境，企业更愿
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意进行技术创新，以开拓市场，提高市场占有率。第

二，在服务业开放背景下，受服务业扩大开放综合试点

配套政策的推动，中部地区企业更倾向于通过技术创

新调整产业结构，转变发展方式，减少资源浪费，降低

生产成本，提高利润。第三，相比之下，西部地区企业

的配套基础设施如创新研发中心等不够完善，高技术

人才较为缺乏，无法为企业技术创新提供多元化的条

件支撑，即使有服务业扩大开放综合试点政策的支持，

也不足以推动企业技术创新的明显提升。

2.区分企业科技程度

基于企业科技程度，将全样本划分成高科技企业、

非高科技企业两组重新检验，实证结果见表 5。回归

模型（1）中，服务业扩大开放综合试点对高科技企业技

术创新的影响系数是 0.1213，通过了 5%的显著性检

验；回归模型（2）中，服务业扩大开放综合试点对非高

科技企业技术创新的影响系数是 0.0758，未通过显著

性检验。因此可以得出，服务业扩大开放综合试点促

进了高科技企业技术创新。可能的原因是，高科技企

业通常拥有较强的研发能力和技术积累，会主动进行

创新活动，以扩大市场份额；服务业扩大开放综合试点

地区推出了多项支持创新的举措，如建设新型研发机

构和产业创新平台等，为高科技企业的技术创新创造

了良好的环境；在服务业扩大对外开放过程中，高科技

企业面临较大的市场和技术风险，为了分散风险、提高

对市场变化的适应力，高科技企业通常会积极融入国

际市场，吸收其他国家先进的技术、管理经验及专业人

才，增加自己的创新能力。比较而言，非高科技企业对

传统生产方式较为依赖，其自身产品或服务更新换代

较慢，对新技术的需求和依赖程度较低；而且非高科技

企业可能面临资金和资源约束，较难承担长期、高风险

的研发项目。因此，服务业扩大开放综合试点的实施

对非高科技企业技术创新的影响效应不显著。

3.区分企业规模

根据企业规模的中位数21.9021进行划分，将企业

规模数值大于中位数的划分为大规模企业，将企业规

模数值小于中位数的划分为小规模企业，实证结果见

表6。模型（1）中，服务业扩大开放综合试点对大规模

企业技术创新的影响系数是0.4132，通过了1%的显著

性检验；回归模型（2）中，服务业扩大开放综合试点对

小规模企业技术创新的影响系数是 0.0342，未通过显

著性检验。可能的原因是，大规模企业受到外部政策

支持时，如财政补贴、税收减免、低息贷款等，能为大企

业带来更多资金，从而促使其增加研发投入，提高创新

能力。政府的政策支持也可以在一定程度上分担大企

业的研发风险，使企业更愿意投资于高风险、高投入的

创新项目。此外大企业因为自身品牌和社会影响力较

强，更倾向于充分利用政策，把握好与高校、研究机构

的合作机遇，通过产学研合作，大企业能够更快地获取

最新研究成果和技术信息。对于小规模企业而言，技

术创新往往需要长期投入，短期内可能难以看到明显

的经济回报，使企业对投资技术创新持谨慎态度。在

这种“近视症”影响下，小规模企业往往忽视长期的可

持续发展，因此即使有外部资金扶持，该类企业也更倾

向于投入简单的扩大再生产以增加近期利润，而非投

入技术创新活动中。

（五）机制分析

为深入分析服务业扩大开放综合试点影响企业技

术创新的作用机制，着重从缓解融资约束、促进数字化

转型两条路径进行识别检验。

1.缓解融资约束

借鉴 Whited 和 Wu（2006）［15］的研究方法，构建

WW指数，用来衡量企业的融资约束程度，实证结果见

表7。模型（2）中，服务业扩大开放综合试点对企业受

到的融资约束指数（WW）的回归系数为-0.0207，且通

表4 区分地区的异质性检验

变量

did

控制变量

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent
东部

0.4374***
（9.9230）

是

是

是

27293
0.6490

（2）
Patent
中部

0.2133**
（2.0907）

是

是

是

5490
0.6050

（3）
Patent
西部

-0.0203
（-0.1312）

是

是

是

6528
0.5750

表5 区分企业科技程度的异质性检验

变量

did

控制变量

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

高科技企业

0.1213**
（2.0898）

是

是

是

16360
0.7030

（2）
Patent

非高科技企业

0.0758
（1.5031）

是

是

是

22936
0.7130
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过了1%的显著性检验，表明服务业扩大开放综合试点

的实施会缓解企业融资约束，使企业融资能力得到提

升。进一步研究发现，企业融资约束得到缓解时，有助

于促进企业技术创新，为假设2提供了实证证据。

2.促进数字化转型

借鉴袁淳等（2021）［16］的指标构建方法，采用企业

数字化相关词汇频数总和除以年报 MD&A 语段长度

来衡量企业的数字化程度（Dig）。Dig数值越大，表明

企业的数字化程度越高。由表 8模型（2）的实证结果

可知，服务业扩大开放综合试点对企业的数字化程度

（Dig）的回归系数为 0.1279，且通过了 1%的显著性检

验，表明服务业扩大开放综合试点提升了企业的数字

化程度，使企业加速数字化转型。进一步研究发现，企

业数字化转型有助于促进企业技术创新，为假设 3提

供了实证证据。

五、结论与建议

（一）研究结论

在理论分析基础上，基于 2006—2022年我国沪、

深主板上市的4053家企业数据和我国实施的服务业扩

大开放综合试点政策，利用多期双重差分法，探究我国

服务业扩大开放对企业技术创新的影响和作用机制，

得出的主要结论有：（1）服务业扩大开放综合试点对我

国企业技术创新有显著的促进作用。经过一系列稳健

性检验后，该结论仍然成立。（2）服务业扩大开放综合试

点的实施对不同类型企业技术创新的影响有显著的异

质性。具体而言，该试点显著提升了东部和中部地区

企业、高科技企业、大规模企业的技术创新，而对西部

地区企业、非高科技企业、小规模企业的影响不显著。

（3）机制检验表明服务业扩大开放综合试点的实施，一

方面通过缓解企业的融资约束促进企业技术创新，另一

方面通过促进企业的数字化转型促进企业技术创新。

（二）对策建议

根据研究结论，提出以下对策建议：

第一，政府应通过精准政策支持、金融助力、数字

化赋能等举措，为企业技术创新保驾护航。首先，政府

应加大服务业扩大开放综合试点的范围，制定更加精

准的政策，帮助企业充分利用服务业扩大开放带来的

机遇，加速技术创新。如提供财政补贴、税收减免、研

发资助等激励措施，以降低企业的研发成本和风险，激

发企业的创新热情。其次，由于融资约束的缓解对企

业技术创新有积极影响，政府应加强对企业的金融支

持。通过提供优惠贷款、创新基金等措施，降低企业融

资成本，释放创新潜力。同时，支持开发知识产权被侵

权保险、执行保险、海外侵权责任保险、质押融资保证

保险等金融产品，降低企业的创新风险。此外，政府应

加大对云计算、大数据、人工智能等数字技术的投入，

提升公共服务数字化水平，使更多企业享受到便捷的

数字化服务，提高企业的运营效率和创新能力，加速企

业技术创新的进程。

第二，不同类型的企业应根据自身特性，加快摆脱

低端技术锁定，提升研发能力，扩大创新生产的可能性

表7 缓解融资约束的机制识别检验

变量

did

WW

控制变量

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

0.0898**
（2.3166）

是

是

是

39334
0.7140

（2）
WW

-0.0207***
（-11.7413）

是

是

是

34740
0.5910

（3）
Patent

0.0857**
（2.0697）
-2.5016***
（-13.4233）

是

是

是

34740
0.7230

变量

did

Dig

控制变量
时间固定
个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

0.0898**
（2.3166）

是
是
是

39334
0.7140

（2）
Dig

0.1279***
（4.4172）

是
是
是

39185
0.7790

（3）
Patent

0.0744*
（1.9445）
0.1469***
（9.7812）

是
是
是

39185
0.7160

表8 促进数字化转型的机制识别检验

变量

did

控制变量

时间固定

个体固定

N
调整后的R2

（1）
Patent

大规模

0.4132***
（7.7152）

是

是

是

20495
0.7030

（2）
Patent

小规模

0.0342
（0.6826）

是

是

是

18406
0.6110

表6 区分企业规模的异质性检验
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边界。其中，东中部地区企业、高科技企业和大规模企

业应积极构建产业联盟创新网络、产业集群创新网络

等平台，开放供应链资源，带动产业链相关企业联合开

展科技攻关。西部地区的企业，应积极承接东、中部地

区的产业转移，加快吸收和内化产业转移带来的知识

和技术溢出，提升自身研发能力。具体而言，西部地区

企业在承接产业转移的过程中，要注重学习引进先进

技术和管理经验，加强与高校、科研机构的合作，开展

产学研合作项目，加速技术消化吸收与再创新。非科

技企业应该加快数字化转型，通过大数据、人工智能等

数字技术，提高自身服务和运营效率，同时还要积极利

用产业技术创新联盟等平台，实现资源共享和协同创

新。小规模企业应充分发挥自身灵活性，把握好市场

需求，增加研发投入；同时积极提升创新服务与管理能

力，不断增强创新意识。◆
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Abstract：As micro-enterprises constitute the main force of technological innovation in China, this study examines
whether service sector liberalization-serving as crucial intermediate inputs for enterprises-can promote technological
innovation. Using data from Shanghai and Shenzhen listed companies（2006-2022）and employing a multi-period
difference-in-differences approach, we investigate the impact of China’s Comprehensive Pilot Program for Service
Sector Opening-Up on corporate innovation. The findings reveal that: The pilot program significantly enhances
enterprise technological innovation, though with heterogeneous effects - showing stronger promotion effects for
enterprises in eastern/central regions, high-tech firms, and large-scale corporations; Two key transmission channels
are identified: alleviating corporate financing constraints and facilitating digital transformation. The study provides
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会计师事务所规模对审计收费的
影响研究

——基于中国A股上市公司的经验证据

陈 卓 江奕奇

（南京审计大学 政府审计学院，江苏 南京 211815）
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作者简介：陈卓，男，博士，副教授，研究方向为国家审计；江奕奇，男，研究方向为社会审计。

摘要：会计师事务所规模与审计收费的关系受多种因素综合影响，主要的解释理论有产品差异化理论、

议价能力理论、声誉溢价理论、规模效应理论。采用 2017—2021 年度我国 A 股上市公司及其聘用的会

计师事务所数据进行实证研究，发现会计师事务所规模对审计收费的影响呈现先下降后上升的 U 型关

系。进一步区分国有企业和非国有企业样本，都呈现出审计收费随着会计师事务所规模变大而先下降

后回升的变化趋势，回归结果保持稳健。研究结论表明，会计师事务所应注重审计质量的提升、品牌声

誉的培养，摒弃一贯的低价竞争策略，减少恶性竞争行为。

关键词：审计收费；会计师事务所规模；上市公司

中图分类号：F239 文献标识码：A 文章编号：2096-8647（2025）03-0066-07
DOI：10.13999/j.cnki.tjllysj.2025.03.008

一、引言

2023年2月，财政部、国资委、证监会联合印发《国

有企业、上市公司选聘会计师事务所管理办法》，进一

步规范国有企业、上市公司选聘会计师事务所行为，

促进注册会计师行业的公平竞争，推动审计质量的提

升。长期以来，审计收费是国内外会计师事务所、企

业以及监管机构特别关注的重点环节，也是关联方在

审计计划阶段重点商讨的话题。以往研究发现，部分

会计师事务所通过压低审计收费，甚至接受亏损项目

来吸引企业扩大市场份额，这样的恶性竞争不利于审

计行业良性发展。近年，有会计师事务所因为资管项

目中存在审计缺陷被证监会罚款，也有会计师事务所

因为收入审计程序不当被证监会约谈。此类事件值

得我们重新审视大型会计师事务提供的审计服务质

量，需要思考是否存在因低价竞争导致无法执行充分

的审计程序的情形。过低的单位审计收费意味着边

际利润的单薄，因此存在会计师事务所为了获取更多

收益而盲目扩张，最终导致新增的分所与合并所无法

平衡收支。大型会计师事务所在承接数量更多、规模

更大项目的同时，面临高昂的成本问题。因此，会计

师事务所的规模与审计收费之间究竟存在怎样的关

系值得重点关注。

截至 2020 年末，我国共有 9800 余家会计师事务

所，从年收入角度看，仅国际“四大”就占据总业务收

入的 33.84%，前一百强事务所占总行业收入的 64%，

规模格局表现为自下而上的“图钉型”分布。随着会

计师事务所的扩张，其规模和独立性显著增加，更加

具备抵御“深口袋”效应的能力，且能更加可靠地确认

审计的准确性和可靠性，更加准确地发现和纠正企业

财报中的不当行为，进一步增强企业的财务安全。与

此同时，注册会计师的专业知识和技能都得到极大改

善，会计师事务所能够更好地利用审计人员的专长，

更加准确地判断公司的财务状况，及早发现并解决企

业风险，保证企业的财务安全（杨萍，2020）［1］。大型会

计师事务所能够提高信息披露质量，披露更多的关键

审计事项，监督企业的内部经营管理，并抑制管理层对
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企业资金的占用（陈丽红和李明艳，2021）［2］。大规模的

会计师事务所确实降低了企业融资成本，缓解了企业

融资约束。规模较大的会计师事务所对企业现金持有

量的抑制作用在融资约束程度较低的企业中更为显著

（姜毅，2014）［3］。有研究表明，事务所规模与公司审计

质量之间存在显著的正相关关系，即事务所规模越大，

被审计对象的可操纵性应计利润越低，审计质量越高

（Liang，2020）［4］。也有学者认为会计师事务所的规模一

定程度上起着调节作用，特别是在国内“十大”中，随着

规模的增大，审计师经验对企业避税的影响会逐渐减

弱，从而限制个人注册会计师帮助企业进行避税的行为

（邢秋航和汪洁，2020）［5］。

审计收费的影响因素大部分来自企业本身，这些

因素是会计师事务所进行审计成本计算时纳入考虑的

重要因素。公司内部管理质量对公司的风险承受能力

和报酬呈现积极的关系，当公司管理质量较好时，这种

关系将得到改善。由于受审计机构拥有优秀的内部管

理体系，注册会计师能够采取全面的策略，避免采用浪

费大量时间和精力的实际操作，有助于减轻由于企业

负债过重导致的审计成本上升。研究发现，当企业的

风险承受能力增强时，需要向注册会计师支付额外的

报酬来弥补这些损失。此外，内部控制的水平越高，

越有助于减少审计报酬。采取综合性的审计方法时，

内部控制的有效性和审计成本呈现出明显的负向联

结（赵保卿和靖凯旋，2022）［6］。另类投资市场中公司

的审计费用受客户流动性和上市时间的负向影响，处

于发展阶段的小规模公司需要支付更多审计费用以

获得更专业更全面的审计意见（Xue 和 O’Sullivan，
2023）［7］。也有部分因素源自外部环境，随着政府实施

的全面监管，以及社会的普遍认可，国家的监管力量大

幅增强。这种情况减少了注册会计师面临的监管风

险，并鼓励他们以客观方式发表评估结果。随着政府

管控措施和信息传播能力的加强，审计人员对审计风

险的认识有所提高，减少了社会审计收费（郭巧莉等，

2021）［8］。

由于国外资本市场发展时间较长、行业机制较为

完善，针对事务所规模对审计收费的影响研究能够充

分利用市场信息进行数据整合，已经取得了广泛的研

究成果。我国学者在会计师事务所规模对审计收费的

影响关系方面缺乏研究经验，起步时间较晚，得出的结

论也不一致。有研究认为，会计师事务所之间的合并

行为对审计收费具有提升作用，且合并方式对此种提

升并无影响（李明辉等，2012）［9］。会计师事务所规模

的扩大主要提升的是服务质量，同时这种规模扩大会

影响整个市场的供需关系和集中化程度，提升事务所

的议价能力，从而提高审计收费（蒋力等，2009）［10］。会

计师事务所规模、行业专长分别与审计费用呈正向关

系，且溢价的审计费用会强化行业专长与会计师事务

所规模对审计质量的正向影响。有学者进一步研究发

现，行业专长正向调节会计师事务所大小和审计薪酬之

间的关系（王鑫辉等，2023）［11］。然而，也有研究认为会计

师事务所规模对审计收费的影响不显著，但发达地区的

审计收费普遍比欠发达地区的审计收费要高（刘斌等，

2003）［12］。还有研究表明，以国际“四大”为代表的大型

会计师事务所在我国并未形成审计收费方面的强大优

势（耿建新和房巧玲，2005）［13］。

已有研究为考察会计师事务所规模与审计费用之

间的关系提供了丰富的研究思路和宝贵经验，但学术

界尚未形成相对一致的意见，因此有必要对该问题进

行深入探讨。本文在已有研究的基础上，基于2017—
2021 年我国 A 股上市公司及其聘用的会计师事务所

数据进行实证研究，进一步探讨会计师事务所规模与

审计费用之间的非线性关系。研究发现，会计师事务

所规模对审计收费的影响呈现先下降后上升的U型关

系。研究结论可以帮助会计师事务所根据自身的发展

规模，制定符合自身最大利益的定价策略，增强审计市

场的活力。

二、理论分析与研究假设

（一）理论分析

1.产品差异化理论

产品差异化理论认为，规模较大的会计师事务所

能够提供更高质量的审计报告。大型会计师事务所通

常拥有更丰富更专业的人才，审计组成员的专业素养

能够提升工作效率。审计行业产品的差异化程度，往

往通过审计报告的准确程度反映，这种反映是难以测

量的，因此会计师事务所为了凸显自身提供审计服务

的差异化，会在附加服务中增加成本或创造额外价

值。比如，在大数据与人工智能加持下，拥有更多相关

资源的大规模会计师事务所有能力为企业提供差异化

升级的定制审计服务、更有效的过程控制、更先进的技

术方法，为审计服务提供溢价依据。而且，规模较大的

会计师事务所进行范围更大、层次更深的审计工作时

工作量将增加，从成本端考虑，也为更高的审计收费提

供了解释。
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2.议价能力理论

审计收费是指会计师事务所向企业提供审计服务

而收取的报酬，会计师事务所希望从一定量的审计工

作中获取尽可能多的利益，而企业希望以较少的代价

获取到充分的审计服务，因此审计收费是会计师事务

所和企业两者均衡博弈的结果。议价能力一般包括买

方议价能力和卖方议价能力。卖方议价能力指商品或

服务供应商通过提高价格或降低服务产品质量向客户

施压的能力。买方议价能力指购买方通过降低协商价

格、索取更多更高质量的服务，进而从交易中获得更多

利益的能力。审计行业中，会计师事务所的议价能力

是卖方议价能力，企业的议价能力是买方议价能力。

一般而言，规模较大的会计师事务所能够获取的客户

资源质量更佳、范围更广，在和客户针对审计服务收费

进行商议时拥有更强势的话语权，因而在其他条件不

变的情况下，规模更大的会计师事务所拥有更强的议

价能力，市场优势更大，能够相应提高审计服务收费。

3.声誉溢价理论

声誉溢价效应存在于许多领域中，指良好声誉的

持有者将长期获得超额收益。声誉效应拥有解决逆向

选择、道德风险的双重功能，良好的声誉往往来源于诚

实高效的经营积累的正向反馈。审计行业中，声誉溢

价理论指规模较大的会计师事务所往往声誉更佳，会

计师事务所为了维护良好声誉必然会加强内部质量控

制，更加重视法律约束，限制自身有悖于社会公众利益

的投机主义行为，这些都会导致会计师事务所的服务成

本上升，在审计服务时会计师事务所就有权利收取更

多的溢价。同时，被审计单位选择会计师事务所时，选

择规模更大、声誉更好的会计师事务所也有助于树立

良好的公司形象，因为这种行为在传递公司能够并愿

意接受层次更深、范围更广的审计监督等信号。

4.规模效应理论

不同于上述三种理论，规模效应理论常用来解释

审计收费随着会计师事务所规模上升而下降或呈现U
型曲线的现象。规模效应理论认为，随着会计师事务

所规模的扩大，人才获取、员工培训、行政部门费用等

成本的边际支出将下降，因为这些费用会被更多项目、

收入来源平分，从而降低审计服务成本，会计师事务所

可以以更低的审计服务费用吸引市场客户，获取更多

利润。也有部分学者认为，规模效应理论需要修正，这

种边际效应的降低仅存在于一定限度内，当需要管理

的审计项目达到一定数量时，为了维持一定水准的服

务质量，需要额外增加费用支出。这样的额外支出相

较于边际效应显得相对不经济，因此需要同时上涨审

计费用以应对成本上升。

（二）研究假设

基于上述理论分析，产品差异化理论说明在被审

计单位条件一定的情况下，规模越大的会计师事务所

进行的审计服务范围越大，审计服务的成本越高，因此

审计费用越提高。议价能力理论说明，规模越大的会

计师事务所在商议审计费用时的话语权越高，因此其

提高审计收费的倾向越大。声誉溢价理论说明规模越

大的会计师事务所声誉越好，其想要维护社会声誉，在

审计服务时会付出额外成本，因此会要求提高审计收

费。三个基础理论，我们无法判明其单独或综合起作

用，但其影响方向是一致的。根据规模效应理论，规模

越大的会计师事务所在各方面的支出被均分到每个审

计项目上的越少，审计成本的降低使会计师事务所使

用低价策略成为可能。我们需要探索前三个基础理论

与规模效应理论何者发挥更大的作用，因此提出研究

假设：

H1：我国审计市场上，在其他条件一定的情况下，

会计师事务所规模越大其审计收费越高。

根据修正后的规模效应理论，规模效应带来的审

计成本降低并非绝对有效，必然存在某个临界点，在会

计师事务所规模达到并超过这个临界点后，规模效应

带来的成本降低的边际效应将减小，甚至有可能消失，

会计师事务所为了重新获得这部分效果或这种效果的

替代，将会提高审计收费。在以会计师事务所规模为

X轴，审计收费为Y轴的坐标系上的图像将呈现出先

下降后上升的 U 型。为探寻事实上是否存在如此倾

向，提出研究假设：

H2：我国审计市场上，在其他条件一定的情况下，

会计师事务所规模越大其审计收费将先降低后上升，

呈U型曲线特征。

三、研究设计

（一）样本选取和数据来源

本文选取的样本为 2017—2021 年中国 A 股上市

公司的数据，样本剔除方式参考刘笑霞等（2012）［14］的

研究，共剔除以下样本：（1）带有 ST、ST*的上市公司，

其退市风险过高，股票随时有被限制流通的风险，可能

会影响实证结果；（2）金融类业务的上市公司，无论是

政府的监管力度，还是审计的底稿模板，都与其他公司

审计不同；（3）当年因为特殊原因未接受审计的部分公
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司；（4）部分数据缺失企业。剔除上述样本后，共获得

样本16879个。

样本数据主要来源于国泰安CSMAR数据库以及

中注协官方网站，具体来源如下：（1）2017—2021年各

上市公司财务指标数据及股东信息数据来源于国泰安

CSMAR数据库；（2）截至各年末，各会计师事务所的收

入、人员信息均从中注协官方网站收集处理获得。

（二）模型设定与变量说明

设定计量模型如下：

LNFEEi,t=α0+β1AUDITi,t+β2AUDITPFi,t+β3∑Controli,t

+Yeart+INDh+εi,t （1）
其中，解释变量为AUDITi,t和AUDITPFi,t，分别代指

会计师事务所规模和其平方项。本文设定AUDITi,t的

衡量指标有会计师事务所年度收入的自然对数REVi,t、

会计师事务所拥有的人数的自然对数PERSONi,t。设

定 AUDITPFi,t 的衡量指标为 REVi,t、PERSONi,t 的平方

项，即为 REVPFi,t、PERSONPFi,t。∑Controli,t表示控制

变量，i、t分别表示公司、年度，同时控制年度固定效应

Yeart和行业固定效应 INDh，εi,t表示随机误差项。

控制变量主要包括：（1）被审计单位规模SIZE，采
用公司资产总额的自然对数衡量；（2）存货比重 INV；
（3）应收账款比重REC；（4）资产负债率 LEV；（5）非经

常性损益EI，以财务报表附注中非经常损益的绝对值

与资产总额的比值衡量；（6）股权集中度CR，用第一大

股东的持股比例衡量；（7）资产报酬率ROA；（8）流动比

率LR；（9）是否亏损LOSS；（10）被出具审计意见MAO；

（11）地区经济发展水平 LOCATE，用上市公司所在省

份年人均GDP的自然对数衡量。各变量说明见表1。
参考以往研究，采用上市公司年报审计费用的自

然对数作为衡量审计收费的指标。需要特别说明的

是，考虑到国内外金融环境、审计行业环境的差异，且

上市公司海外部分的审计大多数并非由注册地在国内

的会计师事务所审计，使用的审计费用是对上市公司

国内部分的收费且不含会计师事务所同时提供的其他

服务收费。会计师事务所规模的评判标准具有主观性

与多元性，是很难量化的指标。以往研究通常将会计

师事务所划分为国际“四大”、国内“十大”、其他会计师

事务所，以是否为国际“四大”、国内“十大”作为评判规

模的标准。这种衡量标准便于操作，但存在主观性过

强问题。本文使用会计师事务所年度收入、会计师事

务所拥有的人数、会计师事务所注册会计师人数的连

续性指标来衡量会计师事务所规模。用连续性指标替

代以往研究的离散型指标，能够减少对规模进行划分

时的主观性问题。同时，使用连续性指标是考虑到我

国地域广博，审计市场具有很强的地域性，不少本地事

务所在当地具有很强的市场优势和议价能力。因此，

本文使用会计师事务所年度收入、会计师事务所拥有

的人数、会计师事务所注册会计师人数的连续性指标

合理有效。表2报告了各变量的描述性统计结果。

变量名称

审计收费

会计师事务所规模

被审计单位规模

存货比重

应收账款比重

资产负债率

非经常性损益

股权集中度

资产报酬率

流动比率

是否亏损

被出具审计意见

地区经济发展水平

变量符号

LNFEE
REV

PERSON
CPA

REVPF
PERSONPF

CPAPF
SIZE
INV
REC
LEV
EI
CR

ROA
LR

LOSS
MAO

LOCATE

变量说明

年报审计费用的自然对数

会计师事务所年度收入的自然对数

会计师事务所拥有的人数的自然对数

会计师事务所注册会计师人数的自然对数

会计师事务所年度收入的对数的平方项

会计师事务所拥有的人数的对数的平方项

会计师事务所注册会计师人数的对数的平方项

被审计单位期末资产总额的自然对数

存货与总资产比值

应收账款与总资产比值

期末负债总额与期末资产的比值

非经常性损益的绝对值与资产总额的比值

第一大股东的持股比例

净利润与期末资产的比值

流动资产与流动负债的比值

当年净利润小于0取1，否则取0
当年被出具标准无保留意见取0，否则取1
上市公司所在省份年人均GDP的自然对数

表1 变量说明
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四、实证分析

（一）基准回归

分别将会计师事务所年度收入的自然对数

REV、会计师事务所拥有的人数的自然对数 PERSON
作为解释变量代入模型进行回归，同时将各解释变量

的平方项即 REVPF、PERSONPF 代入模型，基准回归

结果见表 3。其中，第（1）、（2）列的解释变量为

PERSON、PERSONPF，第（3）、（4）列的解释变量为

REV、REVPF。回归结果表明，会计师事务所拥有的人

数的自然对数PERSON、会计师事务所年度收入的自

然对数REV的系数均为正，且在1%的水平上显著。加

入解释变量的平方项后，平方项的系数均为正，且在

1%的水平上显著，说明变化趋势整体显现出开口朝上

的U型曲线特征。经过计算，U型曲线的对称轴落在

解释变量取值范围中，因此，无论以PERSON还是REV
作为指标衡量会计师事务所规模，都呈现出审计收费

随着会计师事务所规模变大先下降后回升的变化趋

势，验证了研究假设2。
（二）异质性分析

表 4、表 5分别报告了国有企业、非国有企业样本

的回归结果。结果显示，无论是以PERSON还是REV
作为解释变量，都呈现出审计收费随着会计师事务所

规模变大先下降后回升的变化趋势。且以国有企业为

样本的回归曲线比以非国有企业为样本的回归曲线随

会计师事务所规模的上升更快降至最低点。说明对国

有企业来说，会计师事务所的规模效应将更快失去降低

审计费用的显著作用，意味着会计师事务所若以国有

企业为审计客户，将很难通过大量承接项目来平摊管

理成本。因此，主要以国有企业为客户的会计师事务

所，更加注重审计质量和良好的声誉效应。

（三）稳健性检验

选取会计师事务所注册会计师人数的自然对数

CPA替代解释变量代入模型进行回归，同时将其平方

表2 变量的描述性统计

变量

LNFEE
REV

PERSON
CPA
SIZE
INV
REC
LEV
EI
CR

ROA
LR

LOSS
MAO

LOCATE

平均值

13.945
13.657
7.951
6.953

22.283
0.133
0.131
0.416
0.012
0.291
0.033
2.585
0.118
0.035

11.394

标准差

0.684
0.856
0.995
0.823
1.344
0.120
0.107
0.204
0.038
0.168
0.106
3.086
0.323
0.185
0.395

最小值

11.918
10.824
3.850
4.205

17.879
0.000
0.000
0.008
0.000
0.000

-2.834
0.032
0.000
0.000

10.258

最大值

19.403
14.820
9.037
7.735

28.636
0.931
0.813
1.957
3.531
0.907
0.786

80.664
1.000
1.000

12.123

变量

PERSON

PERSONPF

REV

REVPF

SIZE

INV

REC

LEV

EI

CR

ROA

LR

LOSS

MAO

LOCATE

行业固定

年份固定

N
R2

（1）
0.037***
（0.003）

0.394***
（0.003）
-0.169***
（0.034）

0.054
（0.034）

0.023
（0.025）
0.419***
（0.087）
-0.077***
（0.020）
-0.327***
（0.041）
-0.008***
（0.001）
0.085***
（0.013）
0.125***
（0.019）
0.199***
（0.009）

是

是

16879
0.622

（2）
-0.473***
（0.032）
0.035***
（0.002）

0.392***
（0.003）
-0.157***
（0.034）
0.073**
（0.034）

0.030
（0.025）
0.422***
（0.086）
-0.082***
（0.020）
-0.330***
（0.041）
-0.008***
（0.001）
0.086***
（0.013）
0.130***
（0.019）
0.197***
（0.009）

是

是

16879
0.628

（3）

0.056***
（0.004）

0.393***
（0.003）
-0.164***
（0.034）

0.058*
（0.034）

0.024
（0.025）
0.419***
（0.086）
-0.083***
（0.020）
-0.329***
（0.041）
-0.008***
（0.001）
0.087***
（0.013）
0.126***
（0.019）
0.198***
（0.009）

是

是

16879
0.624

（4）

-2.276***
（0.127）
0.089***
（0.005）
0.388***
（0.003）
-0.157***
（0.034）
0.071**
（0.034）

0.029
（0.025）
0.424***
（0.086）
-0.078***
（0.020）
-0.328***
（0.041）
-0.008***
（0.001）
0.089***
（0.013）
0.125***
（0.019）
0.188***
（0.009）

是

是

16879
0.631

表3 基准回归

注：***表示1%的显著性水平，括号内为标准误。

下表同。
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项即 CPAPF 代入模型，稳健性检验回归结果见表 6。
其中，第（1）、（2）列的样本为全部样本，第（3）、（4）列的

样本为国有企业样本，第（5）、（6）列的样本为非国有企

业样本。结果表明，CPA的系数均在1%的水平上显著

为正。加入解释变量的平方项后，平方项的系数为正，

且在1%的水平上显著，说明变化趋势整体显现开口朝

上的U型曲线特征。经过计算，U型曲线的对称轴落

在解释变量取值范围中。因此，以CPA作为替代指标

衡量会计师事务所规模，同样呈现出审计收费随着会

计师事务所规模变大先下降后回升的变化趋势，研究

结论稳健。

变量

PERSON

PERSONPF

REV

REVPF

控制变量

行业固定

年份固定

N
R2

（1）
0.062***
（0.007）

是

是

是

5169
0.674

（2）
-0.484***
（0.069）
0.038***
（0.005）

是

是

是

5169
0.678

（3）

0.082***
（0.008）

是

是

是

5169
0.676

（4）

-2.977***
（0.258）
0.116***
（0.010）

是

是

是

5169
0.685

表4 国有企业样本回归 表5 非国有企业样本回归

变量

PERSON

PERSONPF

REV

REVPF

控制变量

行业固定

年份固定

N
R2

（1）
0.025***
（0.004）

是

是

是

11710
0.560

（2）
-0.430***
（0.034）
0.032***
（0.002）

是

是

是

11710
0.566

（3）

0.043***
（0.004）

是

是

是

11710
0.562

（4）

-1.826***
（0.141）
0.071***
（0.005）

是

是

是

11710
0.568

变量名称

CPA

CPAPF

控制变量

行业固定

年份固定

N
R2

（1）
0.040***
（0.009）

是

是

是

16879
0.620

（2）
-0.371***
（0.127）
0.032***
（0.010）

是

是

是

16879
0.623

（3）
0.040***
（0.009）

是

是

是

5169
0.671

（4）
-0.371***
（0.127）
0.032***
（0.010）

是

是

是

5169
0.672

（5）
0.021***
（0.004）

是

是

是

11710
0.559

（6）
-0.631***
（0.058）
0.051***
（0.005）

是

是

是

11710
0.563

表6 稳健性检验

五、结论与建议

（一）研究结论

采用2017—2021年我国A股上市公司数据，实证

检验上市公司聘请的会计师事务所规模与其审计收费

之间的关系。结果发现，在加入了被审计公司规模、盈

利能力等变量后，无论以会计师事务所年度收入、拥有

的人数还是注册会计师人数为解释变量度量会计师事

务所的规模，都使审计收费呈现显著的先下降后上升

的U型关系。进一步说明，在会计师事务所规模大到

一定程度时，其规模效应相较于产品差异化效应、议价

能力效应、声誉溢价效应而言占劣势，而相对规模较小

的事务所，规模效应发挥的作用更大。

（二）对策建议

会计师事务所若想通过降低成本获取更高收益，

仅依靠简单的业务规模扩张是不够的，需同时注重提

升审计质量、提升议价能力和培养会计师事务所声

誉。会计师事务所的规模化应从注重速度、规模的外

延式发展转变为注重质量、效益的内涵式发展，力求业

务模式和服务质量做到“优特精专”［15］。不少大型会计

师事务所合并分所，但在合并后并未进行统一管理，以

地域为基点的分所依然“各自为政”，导致其很难进行

针对审计质量、审计成本等要素的统一化管理，进而

··71



2025年第3期（总第551期）

经济经纬

The Impact of Accounting Firm Size on Audit Fees: Empirical Evidence from
China’s A-Share Listed Companies

Chen Zhuo, Jiang Yiqi
Abstract：The relationship between accounting firm size and audit fees is influenced by multiple factors, with four
primary explanatory theories: product differentiation theory, bargaining power theory, reputation premium theory, and
scale effect theory. Using data from China’s A-share listed companies and their engaged accounting firms during
2017-2021, this study reveals a U-shaped relationship where audit fees initially decrease and then increase with
accounting firm size. Further analysis distinguishing between state-owned and non-state-owned enterprises shows
consistent results, with audit fees demonstrating similar non-linear trends in both subsamples. The findings suggest
that accounting firms should focus on improving audit quality and cultivating brand reputation, while abandoning
persistent low-price competition strategies and reducing cutthroat competitive practices.
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在审计收费方面缺乏竞争力。规模化发展作为会计

师事务所重要的发展战略之一，应当注重与多元化战

略、市场战略等的联通，充分发挥战略间的协同效

应。会计师事务所作为典型的技术型组织，在技术创

新上投入不足会限制规模化发展，使事务所陷入发展

迷局。因此，会计师事务所应注重品牌声誉的建立和

数字化转型工作，摒弃低价竞争策略，减少恶性竞争

行为，转变唯会计师事务所规模的刻板印象。会计师

事务所可通过推进品牌建设、创新经营管理模式等，

充分发挥战略间的协同效应，实现规模经济效益。◆

————————————
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摘要：资本市场中，经济政策不确定性不仅关乎企业融资效果与市场参与者收益，亦会影响市场稳定

性。基于 2019—2024 年沪深 A 股上市公司的样本数据，实证研究经济政策不确定性对新股上市初期破

发的影响。研究表明，经济政策不确定性不仅直接加剧了新股破发的风险，还通过影响投资者情绪间

接促进了这一现象，而企业景气程度会负向调节二者的关系。对于募资规模较大的公司而言，经济政

策不确定性对新股破发的正向影响更为明显。
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一、引言

当前国内外经济形势复杂多变，经济政策不确定

性对资本市场的冲击日益显著，成为影响市场稳定和

投资者信心的关键因素。党中央、国务院多次强调资

本市场在经济发展中的核心地位，明确提出要“活跃资

本市场，提振投资者信心”。然而在经济环境面临挑战

的情况下，股市表现分化，A股市场情绪趋于谨慎。新

股破发作为股价波动的一种形式，特指新上市的股票

在其上市后的首个交易日或短期内，市场价格跌破首

次公开发行（IPO）时的发行价格。自2019年7月设立

科创板并试行注册制以来，新股破发现象逐渐增多，尤

其是在经济政策不确定性较高阶段尤为突出。这种现

象不仅影响了企业的市场形象和融资能力，损害了投

资者的利益，还削弱了资本市场的整体稳定性。因此，

深入探讨这期间新股破发的影响因素，对于我国资本

市场的健康发展具有重要意义。目前，已有学者从企

业和承销商的角度分析了新股破发的原因，但鲜有研

究从宏观层面探讨经济政策不确定性对新股破发的影

响。在此背景下，基于2019—2024年沪深A股上市公

司数据，通过引入经济政策不确定性指数，结合公司层

面数据，系统分析经济政策不确定性对新股破发的直

接和间接影响。研究结果将有助于揭示经济政策不确

定性对新股破发的作用机制，为政策制定者提供有价

值的参考，减少政策不确定性带来的负面影响，维护资

本市场的稳定与繁荣。同时，对于企业和投资者而言，

了解宏观经济政策潜在的影响也有助于其在进行融

资、投资决策时作出更为科学合理的安排。

二、理论分析与研究假设

（一）经济政策不确定性对新股破发的影响

经济政策不确定性可以反映宏观经济的不稳定
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性和政策变化的不可预测性，已被广泛应用于资本市

场的研究。Baker等（2016）［1］构建了经济政策不确定

性指数（EPU），并通过实证研究发现，EPU的上升与股

市波动性的增加存在显著的正相关关系。此后，学者

继续深入研究经济政策不确定性对资本市场的影

响。邢艳春和廖晗（2023）［2］进一步利用EPU指数及细

化指数，证明了各种类型的经济政策不确定性水平的

增加，都会导致股票市场的波动。邢天才和王笑

（2022）［3］研究指出，在经济政策不确定性的影响下，

我国资本市场会出现市场波动加剧和股权融资规模

下降的现象，进而增加股价崩盘的风险。黄倩等

（2022）［4］研究发现，经济政策不确定性的增加会对企

业绩效产生负面影响，这可能会进一步影响股价的走

势。吴以和杨夏妮（2024）［5］的研究发现，随着经济政

策不确定性的增加，企业会正向提高现金持有水平以

应对潜在风险，而这可能会对其市场价值或股价产生

负面影响。综上所述，现有研究表明，经济政策不确定

性对股票市场的波动性以及股价走势均有显著影响。

基于以上分析，提出假设：

假设 1：经济政策不确定性会增加新股破发的

风险。

（二）经济政策不确定性、投资者情绪与新股破发

近年，经济政策不确定性对股票市场的影响备受

学术界关注。多项研究表明，经济政策不确定性的增

加会对投资者情绪产生显著的负向影响，进而影响市场

行为和新股表现。首先，投资者情绪会负向影响股市

与股票价格。关筱谨等（2022）［6］指出，投资者情绪是

影响股市波动的重要因素，其对股市波动的影响呈现

随时间变化的非线性特征。尹海员和南早红（2024）［7］

进一步发现，当期投资者情绪对下一期股价崩盘风险

存在显著的正向影响效应，即投资者情绪高涨会导致

对新股预期过高，从而加剧未来股价崩盘的风险。其

次，投资者情绪会在经济政策不确定性与股价波动中

起到中介作用。周方召和贾少卿（2019）［8］采用逐步回

归法研究发现，经济政策不确定性的上升会显著抑制

投资者情绪，进而对股市造成冲击。胡汪汪和罗添元

（2022）［9］的研究进一步指出，经济政策不确定性程度

的提升会导致股市收益率降低，投资者情绪在这一影

响路径中发挥中介效应。陈乐一和杨依筠（2022）［10］研

究发现，在常规的经济环境下，经济政策不确定性对投

资者情绪和股票价格有消极影响。唐勇等（2022）［11］指

出，经济政策不确定性上升与股价崩盘风险的增加呈

正相关关系，而高涨的投资者情绪则会弱化经济政策

不确定性对股价崩盘风险的正向影响。宫汝凯和李妍

（2024）［12］的研究表明，政策不确定性的上升会修正高

估股票的错误定价，投资者情绪是这一过程的主要作

用机制。具体说，经济政策不确定性会通过影响投资

者情绪，使定价过高的企业股价回归到原有的水平，在

此过程中很可能发生破发现象。综合上述研究，可以

发现经济政策不确定性会通过影响投资者情绪，进而

对股市表现、股价波动产生影响。由此提出假设：

假设 2：经济政策不确定性会通过负向影响投资

者情绪而增加新股破发风险。

（三）经济政策不确定性、企业景气程度与新股破发

经济政策不确定性程度增加会导致企业面临的外

部环境更加复杂多变，不仅增加了企业的经营成本，限

制了企业的融资渠道和投资决策，还可能使企业面临

更高的违约风险和流动性压力，这些不利因素可能会

传导至新股市场，加大新股破发的概率。企业景气指

数通常是基于一系列问题的回答进行加权平均计算得

出的。这些问题涉及企业运营各个方面的内容，并要

求受访者根据实际情况选择“乐观”“持平”“悲观”。然

后，使用特定公式将这些回答转化为数值形式，最终形

成综合的企业景气指数。刘玲等（2006）［13］指出，企业

景气指数越高，公司的预期收益越高，相应的股票价

值也越高。王子瑶（2017）［14］认为企业景气指数越高，

企业发展状况越好，发行的股票也会具有更大的吸引

力与市场需求，总成交股数也会增加。经济政策不确

定性水平增加时，高景气度企业由于具备更强的资源

基础和市场适应能力，更有能力缓解这种负面效应，

降低新股破发风险。低景气度企业则更容易受到冲

击，导致经营困难加剧，股票表现不佳，新股破发的可

能性增大。因此，企业景气程度作为一种重要的调节

变量，能够一定程度减轻经济政策不确定性对新股市

场表现的负面影响。由此提出假设：

假设 3：企业景气程度能够负向调节经济政策不

确定性对新股破发概率的正向影响。

三、研究设计

（一）数据来源与样本选择

选取2019年7月22日至2024年7月20日，在沪深

A股市场上市的企业作为初始样本，并按照以下标准

进行筛选：首先，剔除金融行业的企业，因为这类企业

在财务和业务上具有独特性；其次，排除财务数据不完

整的企业，因为选取的多个变量涉及财务数据。经过
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筛选处理后，最终确定 983家符合条件的企业作为研

究样本。在后续的部分实证研究中，由于时间窗口的

选择和某些变量数据的缺失，样本量可能会有所缩

减。经济政策不确定性指标数据来源于中国经济政策

不确定性指数（EPU）官方网站，其他数据取自国泰安

（CSMAR）数据库。

（二）变量选取

1.被解释变量

根据新股上市后的收盘价与发行价的比较来界定

破发，具体而言，当收盘价低于发行价时即视为破发。

为了全面观察新股破发情况，被解释变量按破发时间

划分为三种类型：上市首日破发（BreakDay）、上市一周

内破发（BreakWeek）、上市一月内破发（BreakMonth）。

为了进一步分析破发的严重程度，构建破发程度指标

（BreakDegree），该指标表示新股破发日收盘价与发行

价的偏离程度，用于后续的稳健性检验。

2.解释变量

经济政策不确定性的衡量通常依赖于经济政策不

确定性指数（EPU指数），该指数有多个版本。Baker等
（2016）［1］通过报纸文本分析构建了不同国家的EPU指

数，中国的EPU指数基于中国香港发行的《南华早报》

构建。Davis等（2019）［15］通过对《人民日报》和《光明日

报》的检索，编制了更具本土化优势的中国经济政策不

确定性指数。鉴于此，选择使用 Davis 等编制的 EPU
指数作为解释变量。由于本文重点关注企业上市后短

期内的破发情况，参照赵毅等（2024）［16］的做法，采用企

业上市前一个月的EPU指数，并对其进行自然对数转

换以进行衡量。

3.中介变量

选取投资者情绪（Sentiment）作为中介变量。换手

率能够有效反映市场上投资者的活跃程度和情绪波

动，因此，本文选取新股首日换手率作为个股投资者情

绪的代理变量。上市前一个月的月度经济政策不确定

性水平可能会影响新股首日换手率，进而在经济政策

不确定性与新股破发之间起到中介效应。

4.调节变量

企业景气指数（BoomIDX）用于量化企业对经营状

况和市场前景的信心水平。在经济政策不确定性较高

的时期，企业若具有较高的景气指数，可能表明其具备

更强的风险抵御能力和更积极的市场预期，从而有助

于抑制新股破发的可能性。因此，本文引入新股上市

当前季度的企业景气指数作为调节变量，并进行中心

化处理，以避免多重共线性影响，更好地探讨其如何影

响经济政策不确定性与新股破发之间的关系。

5.控制变量

在企业财务层面和 IPO发行角度选取一系列控制

变量，具体包括：企业成立年限（Age）；企业上市前一年

披露的资产规模（Asset）；企业上市前一年披露的资产

负债率（Leverage）；企业上市前一年披露的资产回报率

（ROA）；新股募资规模（IPOscale）。这些控制变量可以

更全面地控制可能影响新股破发的其他因素，有助于

更准确地识别经济政策不确定性对新股破发的影响，

提高研究结果的可靠性和有效性。

（三）模型设定

1.基准回归模型

为了研究经济政策不确定性对新股破发的影响，

构建如下Logistic回归模型：

Breaki，t=β0+β1EPUi，t+β2Controlsi，t+γj+εi，t （1）
其中，被解释变量Breaki，t为虚拟变量，表示企业 i

在上市当天、上市一周内、上市一月内的破发情况，如

果企业在上述时间段内出现破发，则该变量取值为1，
否则取值为 0；核心解释变量EPUi，t代表企业 i在上市

前一个月的经济政策不确定性水平；Controlsi，t为控制

变量；γj表示行业固定效应；εi，t为随机干扰项。由于样

本仅包含新上市的企业，且围绕其上市后的短期表现

进行研究，考虑到可能存在的宏观层面因素，控制了行

业固定效应。基于假设 1，预测β1显著大于 0，即经济

政策不确定性会增加新股破发的概率。

2.中介效应模型

为了检验经济政策不确定性对新股破发的影响机

制，根据江艇（2022）［17］提出的两步法中介效应检验流

程，构建如下中介效应模型：

Sentimenti，t=α0+α1EPUi，t+α2Controlsi，t+γj+εi，t （2）
其中，Sentimenti，t表示企业 i上市时的个股投资者

情绪；EPUi，t表示企业 i在上市前一个月的经济政策不

确定性水平；Controlsi，t为控制变量；γj表示行业固定效

应；εi，t为随机干扰项。

基于假设 2，预测α1显著小于 0，即经济政策不确

定性会负向影响投资者情绪。已有文献可进一步支持

该观点，投资者情绪降低会增加新股破发的风险。因

此，本文进一步推测，经济政策不确定性通过影响投资

者情绪，间接增加了新股破发的可能性。

3.调节效应模型

为检验企业景气程度在经济政策不确定性影响新
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股破发中的调节作用，构建调节效应模型：

Break i，t = η0 +η1 EPUi，t + η2BoomIDXi，t + η3EPUi，t

BoomIDXi，t + η4 Controlsi，t + γj+εi，t （3）
其中，被解释变量Breaki，t为虚拟变量，表示企业 i

在上市当天、上市一周内、上市一月内的破发情况；

EPUi，t表示企业 i在上市前一个月的经济政策不确定性

水平；BoomIDXi，t 为上市时的企业景气程度；EPUi，t×
BoomIDXi，t为经济政策不确定性与企业景气程度的交

乘项；Controlsi，t为控制变量；γj表示行业固定效应；εi，t

为随机干扰项。

基于假设 3，预测η1显著大于 0，且η3显著小于 0
时，经济政策不确定性会正向影响新股破发，而企业景

气程度会缓解这种正向影响。

四、实证分析

（一）描述性统计

主要变量的描述性统计结果见表1。新股首日破

发、新股一周内破发和新股一月内破发的均值分别为

0.045、0.081 和 0.137，表明在这三个时间段中分别有

4.5%、8.1%和 13.7%的新股出现破发。破发程度均值

为0.008，说明新股破发的价格偏离程度平均为0.8%，

但最大破发程度为 36%，说明某些企业破发情况严

重。本文的经济政策不确定性是经过自然对数处理的

指标，其均值为5.725，最小值为4.823，最大值为6.495，
表明经济政策波动幅度较大。企业年龄和企业资产规

模的数据分布在合理范围内。资产负债率与资产回报

率的数据分布相对较宽，但仍在合理范围内，表明不同

企业对于债务融资的依赖程度不同，总资产产生利润

的能力存在一定差异。新股募资规模同样经过对数处

理，其均值为 11.2，最小值为 9.283，最大值为 15.380，
表明新上市企业的募资规模存在一定差异。

（二）基准回归

表 2 展示了基准回归模型的结果。第（1）、（2）、

（3）列分别展示了经济政策不确定性对新股首日破发、

一周内破发和一月内破发的影响。结果显示经济政策

不确定性的系数在三个模型中均显著为正。具体而

言，经济政策不确定性与新股首日破发在1%的水平上

显著正相关，系数为 4.799，即经济政策不确定性水平

每增加一个标准差（0.304），新股首日破发的概率为原

来的 4.301倍［e（̂4.799×0.304）］（下同）。经济政策不

确定性与新股一周内破发在1%的水平上显著正相关，

系数为1.989，即经济政策不确定性水平每增加一个标

准差（0.304），新股一周内破发的概率为原来的 1.75
倍。经济政策不确定性与新股一月内破发在 5%的水

平上显著正相关，系数为 0.970，即经济政策不确定性

水平每增加一个标准差（0.304），新股一月内破发的概

率为原来的1.342倍。这表明经济政策不确定性越高，

新股破发的风险越大，假设1得到证实。

（三）稳健性检验

采取替换被解释变量和增加控制变量方式进行稳

健性检验。

1.替换被解释变量

为了验证模型的稳健性，将是否破发的虚拟变量

替换为破发程度，并在总样本和破发样本中分别进行

了回归分析。表3的第（1）列为总样本的回归结果，经

济政策不确定性与破发程度在1%的水平上正显著，系

数为 0.014。第（2）列为破发样本的回归结果，经济政

策不确定性与破发程度在1%的水平上正显著，系数为

0.088。替换被解释变量后的稳健性检验结果显示，无

论是在总样本还是破发样本的回归中，经济政策不确

定性与破发程度的系数均为正且显著，表明经济政策

不确定性的上升对破发程度有显著的正向影响。这一

结果进一步验证了经济政策不确定性对新股破发风险

表1 变量的描述性统计

变量

上市首日破发

上市一周内破发

上市一月内破发

破发程度

EPU指数

企业成立年限

企业上市前一年披露的资产规模

企业上市前一年披露的资产负债率

企业上市前一年披露的资产回报率

新股募资规模

样本量

983
983
983
983
983
983
983
983
983
983

均值

0.045
0.081
0.137
0.008
5.725
2.714
20.780
0.371
0.123
11.200

标准差

0.207
0.274
0.344
0.035
0.304
0.392
0.848
0.166
0.083
0.673

最小值

0
0
0
0

4.823
1.609
18.640
0.053

-0.349
9.283

最大值

1
1
1

0.360
6.495
3.689
27.300
0.866
0.770
15.380
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的正向影响。

2.增加控制变量

为了进一步验证模型的稳健性，在回归模型中加

入新的控制变量——企业是否具有私募或风投。这

一变量的引入基于以下理论依据：首先，私募投资或

风险投资的外部机构通常拥有丰富的信息资源和专

业能力，能够更好地评估企业的价值和前景，从而降

低与投资者之间的信息不对称程度。其次，私募或风

投的参与可以被视为一种积极的信号，表明这些专业

投资者对企业怀有信心，这种信号有助于增强市场对

新股的信心。然而，如果市场和投资者对企业中私募

或风投的参与存在过度解读，可能导致投资者对新股

的估值过高，从而增加新股破发的风险。因此，引入

该变量能够考虑到私募或风投在企业中的潜在作用，

更全面地理解经济政策不确定性对新股破发风险的

影响，同时可以提高模型的稳健性，提供更丰富的实

证证据。

表 3的第（3）列为经济政策不确定性与新股首日

破发的回归结果，系数为 4.749，且在 1%的水平上显

著。列（4）为经济政策不确定性与新股一周内破发的

回归结果，系数为 1.998，且在 1%的水平上显著。列

（5）为经济政策不确定性与新股一月内破发的回归结

果，系数为0.965，且在5%的水平上显著。上述稳健性

检验结果仍然表明经济政策不确定性越高，新股破发

的风险越大。在列（3）中，是否具有私募或风投变量的

系数为-1.083，且在10%的水平上显著，表明企业如果

有私募或风投参与，首日破发的概率将降低。在列（4）
中的系数为-0.132，在列（5）中的系数为 0.061，P值均

大于0.1，表明私募或风投参与对一周内和一月内破发

的影响不显著。这些结果表明，私募或风投的参与对

新股上市首日破发有较弱的抑制作用，对相对较长时

间内的破发影响并不显著。该结果再次表明经济政策

变量

EPU指数

企业成立年限

企业上市前一年披露的

资产规模

企业上市前一年披露的

资产负债率

企业上市前一年披露的

资产回报率

新股募资规模

常数项

行业固定

N
R2

上市首日

破发

（1）
4.799***
（0.750）

0.546
（0.472）
-1.626***

（0.314）
1.497

（1.288）
-4.924***

（1.713）
3.095***
（0.401）

-34.616***
（7.081）

是

983
0.320

上市一周

内破发

（2）
1.989***
（0.489）

0.292
（0.337）
-1.135***

（0.210）
0.681

（0.922）
-2.459*

（1.314）
2.465***
（0.269）

-19.347***
（4.658）

是

983
0.218

上市一月

内破发

（3）
0.970**
（0.378）
0.726***
（0.276）
-1.084***

（0.175）
0.927

（0.734）
-2.067*

（1.158）
2.310***
（0.222）

-13.288***
（3.709）

是

983
0.189

表2 基准回归

注：***、**、*分别表示 1%、5%、10%的显著性水

平，括号内为稳健标准误。下表同。

变量

EPU指数

企业是否具有私募或风投

控制变量

常数项

行业固定

N
R2

替换解释变量

破发程度

（1）
0.014***
（0.004）

是

-0.084**
（0.038）

是

983
0.112

（2）
0.088***
（0.023）

是

-0.368
（0.235）

是

135
0.297

增加控制变量

上市首日破发

（3）
4.749***
（0.754）
-1.083*
（0.564）

是

-35.571***
（7.338）

是

983
0.333

上市一周内破发

（4）
1.998***
（0.489）

-0.132
（0.302）

是

-19.203***
（4.665）

是

983
0.218

上市一月内破发

（5）
0.965**
（0.378）

0.061
（0.242）

是

-13.335***
（3.715）

是

983
0.189

表3 稳健性检验
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不确定性对新股破发风险的正向影响是稳健的。

（四）中介效应检验

表4展示了中介效应模型的结果。该模型旨在探

讨经济政策不确定性对投资者情绪的影响。结果显

示，经济政策不确定性与投资者情绪在1%的水平上显

著负相关，系数为-0.053，这表明经济政策不确定性越

高，投资者情绪越低落。结合前文理论机制分析过程

可知，学术界认为投资者情绪低落会促使新股破发。

因此，通过中介效应检验可以得出结论，经济政策不确

定性上升会使投资者情绪低落，而投资者情绪降低会

使新股破发概率增加。这个结果为理解经济政策不确

定性通过抑制投资者情绪，间接影响新股破发提供了

重要的实证证据，假设2得到证实。

（五）调节效应检验

根据表 5的调节效应检验结果可知，经济政策不

确定性与新股首日破发、一周内破发的系数在1%的水

平上显著为正，系数分别为 6.031、1.347；经济政策不

确定性与一月内破发的系数在5%的水平上显著为正，

系数为 0.879。表明经济政策不确定性的提高与新股

破发风险之间存在正向关联。企业景气指数与新股首

日破发、一周内破发、一月内破发的系数均在1%的水

平上显著为负，系数分别为-0.081、-0.067、-0.089，表
明企业景气程度越高，新股破发概率越小。经济政策

不确定性与企业景气指数的交乘项系数均在 1%的水

平上显著为负，系数分别为-0.397、-0.270、-0.108，表
明企业景气指数的存在显著抑制了经济政策不确定性

对新股破发的正向影响。这意味着，企业景气度更高

时更能抵御经济政策不确定性带来的负面影响，从而

降低了新股破发的风险。因此，企业景气指数对于缓

冲经济政策不确定性对新股市场表现的不利影响起到

了关键作用。综上所述，调节效应检验不仅证实了经

济政策不确定性对新股破发的促进作用，而且揭示了

企业景气指数在调节这一过程中的抑制作用，假设 3
得以验证。

（六）异质性分析

为进一步探究经济政策不确定性对新股破发风险

的影响是否存在异质性，根据新股募资规模的大小将

样本分为两组：第一组为新股募资规模小于均值的样

本，第二组为新股募资规模大于或等于均值的样本。

募资规模较大的新股往往意味着较高的发行价格或较

大的发行数量，可能导致市场对这些新股的期望值过

高，从而对其上市后的表现产生一定影响。因此，通过

分组分析可以更细致地探讨经济政策不确定性对不同

募资规模的新股破发风险的影响。

表6展示了异质性分析的回归结果。列（1）、（2）、

（3）为新股募资规模较小的样本的回归结果，经济政策

不确定性与新股首日破发、一周内破发、一月内破发的

回归系数分别为 2.839、1.814、0.352，不显著。列（4）、

（5）、（6）为新股募资规模较大的样本的回归结果，经济

政策不确定性与新股首日破发、一周内破发、一月内破

发的回归系数分别为6.015、2.276、1.380，均在1%的水

平上显著。结果表明，经济政策不确定性会导致募资

规模较大的新股更易破发，验证了经济政策不确定性

在不同募资规模的新股间存在异质性效应。相较于募

资规模较小的新股，募资规模较大的新股更容易受到

市场预期和不确定性的影响。可能的原因是，募资规

模较大的新股由于定价较高，受到更多市场关注，市场

预期较高，一旦实际表现未能达到预期，投资者的心理

预期受到冲击，导致破发风险显著增加。

变量

EPU指数

控制变量

常数项

行业固定

N
R2

投资者情绪

-0.053***
（0.007）

是

1.068***
（0.070）

是

983
0.241

表4 中介效应检验

表5 调节效应检验

变量

EPU指数

企业景气指数

EPU指数×企业

景气指数

常数项

行业固定

N
R2

上市首日

破发

（1）
6.031***
（1.331）
-0.081***
（0.028）
-0.397***
（0.130）

-38.159***
（10.691）

是

983
0.503

上市一周内

破发

（2）
1.347***
（0.511）
-0.067***
（0.016）
-0.270***
（0.073）

-14.882***
（5.770）

是

983
0.308

上市一月内

破发

（3）
0.879**
（0.423）
-0.089***
（0.012）
-0.108***
（0.041）

-12.911***
（4.372）

是

983
0.274
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五、结论与建议

（一）研究结论

基于 2019年 7月 22日至 2024年 7月 20日沪深A
股新股上市公司的数据，实证检验了经济政策不确定

性对新股破发的影响，并从投资者情绪的角度揭示了

其影响机制。研究发现：一是经济政策不确定性对新

股破发具有显著正向影响，即经济政策不确定性越高，

新股首日破发的概率越大，将破发时间放宽至一周或

一月后，这一结论依然成立。通过替换被解释变量和

增加控制变量，进一步验证了主效应的稳健性。二是

经济政策不确定性对投资者情绪存在显著负向影响，

即经济政策不确定性越高，投资者情绪越低落，新股破

发的概率越高。三是企业景气程度可以缓解经济政策

不确定性对新股破发的影响。四是募资规模大于等于

平均值的样本，新股破发的概率更大。这些结果表明，

在经济政策不确定性水平较高的背景下，新股破发的

风险显著增加，且这种风险在短期的不同时间段内均

有所体现。

（二）对策建议

基于上述研究结论，提出以下建议：一是监管机构

应加强对经济政策不确定性的监测与管理，及时发布

相关政策信息，以稳定市场预期，减少不必要的市场波

动。具体而言，可以通过定期发布经济政策指引、加强

与市场的沟通等方式，提升政策透明度和可预测性，从

而缓解因政策不确定性引发的投资者恐慌情绪。二是

首次公开发行（IPO）企业应合理制定募资计划，科学

确定发行价格和发行股数，并不断增强抵御风险的能

力。企业及其承销商应在定价过程中充分考虑经济政

策不确定性因素，采取更为谨慎的定价策略，避免过高

估值带来的破发风险。同时企业应根据自身的实际资

金需求和发展规划，科学评估所需融资规模，避免过度

融资导致的市场压力和破发风险。而且，企业应不断

提升自身经营和发展能力，提高企业景气程度，增强抵

御风险的能力。此外，应鼓励私募股权基金和风险投

资基金等长期投资者积极参与新股认购，以增强市场

稳定性。三是投资者应定期关注宏观经济数据和政策

动向，在经济政策不确定性较高的时期，谨慎选择新股

投资时机，避免盲目跟风投资。投资者应保持长期

投资视角，仔细评估企业基本面，注意企业募资规模

的合理性，判断企业是否具有良好的发展前景，从而

作出更为明智的投资决策。通过多方共同努力，可以

一定程度缓解经济政策不确定性对新股破发的影响，

促进资本市场的健康稳定发展。◆
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表6 异质性分析
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Research on the Impact of Economic Policy Uncertainty on IPO breakdowns:
Empirical Evidence from A-Share Listed Companies in the Shanghai and

Shenzhen Stock Markets
Hao Ting, Huo Xiaowei

Abstract: In the capital market, economic policy uncertainty not only affects corporate financing outcomes and the
returns of market participants but also impacts market stability. Based on sample data from A-share listed
companies in the Shanghai and Shenzhen stock exchanges between 2019 and 2024, this study empirically
investigates the impact of economic policy uncertainty on IPO breakdowns during the early stage of listing. The
research reveals that economic policy uncertainty not only directly exacerbates the risk of IPO breakdowns but also
indirectly contributes to this phenomenon by influencing investor sentiment. Furthermore, the degree of corporate
prosperity negatively moderates the relationship between economic policy uncertainty and IPO breakdowns. For firms
with larger fundraising scales, the positive impact of economic policy uncertainty on IPO breakdowns is more
pronounced.
Key words: Economic Policy Uncertainty; IPO breakdown; Registration-based IPO System; Capital Market
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