
 

 

国有企业监管体制的去杠杆效应
−来自国有企业隶属关系变更的理论逻辑与经验证据
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摘　要：我国实施的供给侧结构性改革取得了积极的去杠杆效果。文章基于组织结构模型和工

业企业数据，探讨了国有企业监管体制这一供给侧结构性改革的重要方面所具有的去杠杆效应。研

究发现，以隶属关系变更为代表的国有企业监管授权与其杠杆率之间呈现负向关系。经过一系列稳

健性检验和内生性分析，这一结果依然成立。这缘于监管授权对以内部决策分权为代表的微观组织

结构的正向影响，这一中介效应对国有企业杠杆率的解释程度超过 30%。宽松的货币政策和企业内

部较低的纵向沟通成本会弱化监管授权对国有企业杠杆率的影响，而所隶属政府面临的稳增长压

力则会增强这种影响。因此，不仅要从宏观上多措并举持续优化改革措施，更要从微观上监测由此

可能引起的组织结构变化，逐步形成宏微观统一且相互衔接的供给侧结构性改革总体框架。
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一、引　言

后危机时代全球性杠杆化浪潮成为主导宏观经济与政策演变的重要力量。就我国而言，国

有企业的杠杆率显著高于民营企业，这是我国管理经济杠杆化进程的“牛鼻子”（钟宁桦等，

2016；蒋灵多等，2019）。对此，我国于 2015 年启动供给侧结构性改革，不仅将改革尤其是国有企

业改革视为经济去杠杆的重要策略，还提出要采用“兼并重组”“完善现代企业制度”“建立健全

市场主体退出制度”等方式，“积极稳妥降低企业杠杆率”。从现实看，在供给侧结构性改革下，

我国宏微观杠杆率渐趋稳定。相关研究或者集中于分析微观层面单一企业对“去杠杆”方式的

选择（许晓芳等，2020；周茜等，2020；许晓芳和陆正飞，2022），或者侧重于探讨宏观政策下杠杆化

模式与稳增长之间的抉择（潘敏和袁歌骋，2018；刘莉亚等，2019；庄子罐等，2022），涉及金融供给

侧结构性改革去杠杆效应的研究文献大多立足于跨国视角（刘晓光等，2019；刘哲希等，2020；梅

冬州和宋佳馨，2021），而缺少针对我国供给侧结构性改革去杠杆效应的分析。在此背景下，本文

将探讨国有企业监管体制这一供给侧结构性改革的重要方面所具有的去杠杆效应。这不仅能为

收稿日期 ：2022-09-03

基金项目 ：国家自然科学基金项目（71573206，72104101）；西安交通大学学科交叉项目（SK2021041）

作者简介 ：马文涛（1981− ）（通讯作者），男，湖北宜昌人，西安交通大学经济与金融学院教授，博士生导师；

董松柯（1995− ），女，河南许昌人，西安交通大学经济与金融学院博士研究生；

贾鹏飞（1988− ），男，河南开封人，南京大学商学院副教授，硕士生导师；

韩　瑾（1995− ），女，陕西蓝田人，香港中文大学−清华大学中国经济联合研究中心研究助理。

第 49 卷  第 4 期 财经研究 Vol. 49 No. 4
2023 年 4 月 Journal  of  Finance  and  Economics Apr. 2023

•  4  •

https://doi.org/10.16538/j.cnki.jfe.20230115.101
https://doi.org/10.16538/j.cnki.jfe.20230115.101


供给侧结构性改革效果提供更加明确的经验证据，而且对于我国宏观调控实现“稳增长”与“防

风险”的平衡、促进高质量发展具有重要的指导意义。

本文选择从国有企业监管视角来审视供给侧结构性改革的去杠杆效应，主要有以下三个原

因：第一，国有企业在我国宏观调控和经济增长中具有重要地位，不仅在产品市场上促成独特垂

直生产结构，还在以信贷市场为代表的要素市场上引导定价机制（Liu 等，2021）。因此，国有企业

承担逆周期调节的角色，发挥“串联”商品市场与要素市场的作用（郭婧和马光荣，2019）。第二，

近年来我国在供给侧结构性改革时往往多措并举持续优化去杠杆政策，我们很难干净地甄别单

一措施的影响。部分文献直接采用杠杆率变化率进行分析（许晓芳等，2020；周茜等，2020），而这

种处理可能导致对去杠杆政策的评估陷入“鸡生蛋”与“蛋生鸡”的循环论证中。第三，国有企业

监管体制改革既内生于国有企业改革这种局部结构性改革，又隐含政府内部不同部门以及不同

层级之间的经济决策权限调整，从而契合我国供给侧结构性改革的主要特征。即国有企业监管

体制改革既不是发达经济体系所倡导的以局部性为显著特征的结构性改革，也不是供给侧与结

构性改革的简单组合，而是以供给侧为立足点、以结构调整为目标、以更深入市场化改革为手段

的全局性方案（郭克莎，2022）。此外，在本文所关注的 2003 年国有企业监管体制集中性改革前

后，我国已走出亚洲金融危机阴霾并处于平稳增长态势中，宏观调控框架也在人民银行大区行

制度和分税制改革中得以稳定，从而能够很好凸显以国资委成立为标志的国有企业监管体制改

革的影响。

本文选择始于 20 世纪 90 年代“抓大放小”改革的隶属关系变更来反映集中性国有企业监

管体制下上级政府对下级政府的监管授权，考察其对国有企业杠杆率的影响。本质上，隶属关系

是立足于所有者与监管者双重角色，政府对国有企业的分类界定（黄群慧，2022）。国有企业属于

全民所有，不同层级政府作为国有企业的实际出资人，能够以所有者身份向国有企业委派高级

管理人员，影响其经营决策。国有企业的委托代理链可能较长，行政层级较高的政府，尤其是中

央政府必须选择特定形式的监管授权。

本文整理了各级政府网站上含有国有企业字眼的文件，发现自 2003 年集中性监管体制建

立以来，除了国资委外，其他部委对国有企业事项也发布了大量文件。当以上述文件数量来反映

监管集中性时，其与国有企业杠杆率之间存在格兰杰因果关系。而地方政府的发文主要来自非

国资委部门，其占比在多数省份的大多数时间内超过 90%，地方层面国资委独立发文较少。这说

明我国国有企业监管体制具有一定分权，地方政府可能主要借助非国资委部门发文，维护中央

监管的权威性并保留其监管独立性。换言之，国有企业监管既不是完全分散型，也不是完全集中

型，而是具有授权的集中性监管。事实上，2017 年全国金融工作会议就强调，系统性风险防控应

坚守全国层面的规则统一与风险处置的属地原则。2020 年接连发生国有企业债务违约事件，这

也要求监管部门与地方政府落实监管与属地责任。2022 年的《金融稳定法》草案更是明确，地方

政府“应当按照职责分工或国家金融稳定发展统筹协调机制的要求”，履行“金融风险防范化解

处置职责”。这些不仅体现了政府对国有企业所担负的监管者角色，更是表明存在中央对地方

的监管授权。即隶属关系变更隐含了集中性监管体制下上级政府对下级政府的监管授权。

国有企业改革始于以微观决策自主权扩大为主要标志的放权让利阶段，随后经历以产权制

度调整为手段、以现代企业制度为目标的微观制度创新阶段，还走过以“国家所有、分级管理、分

工监督、授权经营”为基本原则、以国有资产管理体制改革为抓手的国有资本发展阶段，还在“做

大做强做优”国有资本的改革思路下转入管理体制由以“管企业”为主转向以“管资本”为主的

混合所有制改革阶段，目前进入以增强活力与效率并促进新发展格局为目标的国资国企高质量

马文涛、董松柯、贾鹏飞、韩    瑾：国有企业监管体制的去杠杆效应

•  5  •



发展阶段（黄群慧，2022）。可见，除了放权让利阶段外，其他阶段均隐含国有企业监管体制改革

成分，在微观制度创新阶段与国有资本发展阶段主要表现为政府与国有企业之间关系的调整，

在混合所有制改革阶段强调以“内部监督”“外部监督”和“社会监督”为代表的“三位一体”监

督框架的重要性，而国资国企高质量发展阶段通过优化国有资本布局与战略性调整，强化以“管

资本”为主的管理体制，还立足于监管者视角推进分类改革。这些改革通过完善国有企业监管

体制，不仅在宏观上协调了政府与市场的关系，还在微观上构建起“产权清晰、权责明确、政企分

开、管理科学”的现代企业制度。

本文以隶属关系变更来反映国有企业监管体制授权，从国有企业监管体制视角探讨了供给

侧结构性改革所具有的去杠杆效应。本文的研究贡献主要表现在：第一，拓展了以 Garicano 和

Rossi-Hansberg（2015）为代表的企业组织理论模型，融入了抵押贷款约束和拥有信贷资源集中配

置能力的内部资本市场，此时国有企业监管体制能够通过以内部决策分权为代表的组织结构与

杠杆率产生关联。这有助于识别出国有企业监管体制对其杠杆率的整体影响，并清晰地揭示出

这种影响的具体机制与制约因素。第二，将以 2003 年国资委成立为标志的国有企业监管体制集

中性改革作为准自然实验，利用准自然实验的分组条件和工具变量，借助准自然实验对非随机

性的处理和工具变量的外生性，控制了非随机性、反向因果和遗漏变量可能导致的内生性问题。

二、经验事实

隶属关系变更在 20 世纪 90 年代的“抓大放小”改革中被正式使用，采取了“抓大”与“放

小”这种初步的分类改革思路，其中“放小”就包括隶属关系由较高层级政府变更为较低层级政

府（Hsieh 和 Song，2016）。基于 1998−2013 年工业企业数据的分析表明，这种变更既不完全是隶

属关系沿政府层级的逐级下放，也不完全是由较高层级政府向较低层级政府的一次性下放，而

是包含多种类型，既有中央直接下放到省、中央或省直接下放到市以及中央、省或市直接下放到

县这种一次性下放，又有这种一次性下放持续与间断推进的组合。

在集中性国有企业监管体制下，隶属关系变更意味着较高层级政府对较低层级政府的监管

授权。图 1 得到以下经验事实：在所隶属政府层级影响同质的前提下，隶属关系发生变更之后，

国有企业杠杆率降低。同时，国有企业通常未选址于隶属政府所在地，而是位于隶属政府下辖的

较低层级行政区划内，使得隶属关系变更可能带来其与隶属政府的位置变化。本文根据企业地

址与行政区划的经纬度来计算两者距离，并使用虚拟变量 Degree 来刻画政府层级，隶属中央时

取值为 3，隶属省、市和县及以下政府时分别取值为 2、1 和 0。图 2 显示，两者距离与政府层级正

相关。这预示隶属关系变更会促使两者距离缩短，沟通成本降低，监管效率提高，从而杠杆率降

低，符合经验事实。
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三、理论分析

根据经验事实，图 3 将国有企业内部组

织结构分为两个层级，并纳入政府层级，将隶

属关系变更转为上下级政府的监管授权。基

于此并借鉴 Garicano 和 Rossi-Hansberg（2015）

的研究，本文构建企业组织结构模型。

ξ

f (ξ) [0,1]

ξM

在国有企业中，高级管理人员由隶属政

府委派，职业经理则负责经营，两者共同完成

生产。将生产视为随机管理问题 ，其概率密

度 为 区间上的减函数。所有问题解

决之后正常产出，否则产出为零。介于 0 和

ξM

h α

α h

之间的问题由职业经理解决，大于 的问题则交给高管人员解决。高管人员和职业经理需要支

付信息成本（即纵向沟通成本 和信息获取成本 ）。理论上，层级越多，信息分享越多，信息获取

成本 越低；但同时，层级多可能会降低信息质量，增加纵向沟通成本 。

Y = n[λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ n F(ξM)

β λ

国有企业的有效产出为 ，其中 为生产单位数， 为由职业经理

所解决的管理问题占比，K 为资本， 为资本的产出弹性（介于 0 和 1 之间）。 不仅为职业经理专

注生产的概率，还表示组织上下级目标一致性，其取值介于 0 和 1 之间。

（一）企业组织结构决策

在国有企业内部，高级管理人员进行组织结构决策，其目标函数为：

Π(ξM,n,K) = [λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ n−αξM n−ωn （1）

ω [1−F(ξM)]nh = 1

ξM n

其中， 为职业经理工资。同时，高管人员面临纵向沟通成本约束，即 。高级管理

人员的决策变量是分权 和生产单位数 ，由此构建如下拉格朗日函数：

Π = [λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ n−αξM n−ωn+φ{1− [1−F(ξM)]nh}
φ其中， 为纵向沟通成本约束所对应的拉格朗日乘子。最优一阶条件为：

∂Π/∂ξM = (λ−1) f (ξM) Kβ n−αn+φ f (ξM)nh = 0 （2）

∂Π/∂n = [λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ−αξM−ω−φ[1−F(ξM)]h = 0 （3）

结合式（2）和式（3）可以得到：

α[1−F(ξM)]/ f (ξM) = λKβ−αξM−ω （4）
ξM式（4）为决策分权 的最优条件。内部决策分权对物质资本 K 的影响为：

∂K
∂ξM

= −α[1−F(ξM)] K1−β

[ f (ξM)]2
λβ

∂ f (ξM)
∂ξM

> 0 （5）

式（5）表明，内部决策分权需要与之匹配的资本扩张，这也是企业规模对内部决策分权的约

束。即企业规模越大，管理下级的难度越大，而分权能够弥补这种不足。

（二）企业投资与融资决策

企业不仅有多个层级，还有多个生产单位。因此，企业不仅要考虑授权问题，更要在多个生

产单位之间调配资源。为了凸显内部资本市场的集中融资优势，高管人员统一对外融资，再转贷

给生产单位。由于信息不对称，不仅高层级无法控制低层级生产，外部投资者也无法确保资金有

效利用。借鉴 Rocheteau 等（2018）的思想，贷款以有效产出为抵押。

B ⩽ nµ[λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ （6）
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图 3    隶属关系变更示意图
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µ µ

B = nµ[λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ b

其中， 介于 0 和 1 之间， 越大，对外融资依赖程度越高。同时，国有企业因政府担保而在融资市

场上受到优待，均衡时会用尽贷款限额，即 。据此，杠杆率 为：

b = B/(nK) = µ[λF(ξM)+1−F(ξM)] Kβ−1 （7）

max ΠIM = nRM K −RLB−χB2/2 χB2/2

χ > 0

1. 企业融资决策。企业融资利率为 RL，以内部资金价格 RM 转贷给生产单位形成资本 K，由

此得到内部资本市场的目标函数： ，其中 为内部资本市场的运

作成本， 为其效率，χ 越小，内部资本市场效率越高。内部资本市场的决策变量为内部资金

价格 RM，其直接影响生产单位对资本的需求 K，由此得到关于内部资金价格 RM 的最优条件：

nRM(∂K/∂RM)+nK −RL(∂B/∂RM)−χB(∂B/∂RM) = 0 （8）

均衡时内部资本市场的目标函数为零，由此得到企业融资的均衡条件：

nRM K = RLB+χB2/2 （9）

需要强调的是，式（8）和式（9）均为内部资本市场所必须满足的均衡条件，式（8）决定融资价

格，式（9）决定融资规模。而为了避免分析复杂化，随后的分析只考虑式（9）。

V(K) = Π(ξM,n,K)−RMnK −ϕB2/2 ϕB2/2

ϕ ⩾ 0 ϕ

2. 企业投资决策。企业投资决策的目标函数为 ，其中

为监管对负债所施加的成本， 为监管对债务的约束程度， 越大，监管集中性越强。将式（1）

和式（9）以及纵向沟通成本约束代入投资目标函数，决策变量资本需求 K 的最优化条件为：

Kβ =
[λF(ξM)(1−µRL)+1−F(ξM)][1−F(ξM)]h

(χ+ϕ) [µλF(ξM)]2 （10）

式（10）表明，内部决策分权程度越高，企业对资本的需求越小。从一般均衡视角看，式（4）和

式（10）分别为资本供给与需求曲线。前者的含义是，从事前看，内部决策分权程度越高，较低层

级的决策自由度越大，通过扩大资本而获得的收益越多；后者的含义是，从事后看，内部决策分

权扩大通过资本需求扩张而产生的收益小于融资成本，导致资本需求减少。

式（10）和式（4）相结合可以得到企业内部决策分权的决定条件：

α[1−F(ξM)]
f (ξM)

=
[λF(ξM)(1−µRL)+1−F(ξM)][1−F(ξM)]h

λ(χ+ϕ) [µF(ξM)]2 −αξM−ω （11）

ϕ ξM根据式（11）可以得到国有企业监管体制特征 对企业内部决策分权程度 的影响：

∂ξM

∂ϕ
=

−[1−F(ξM)]h
α[1−F(ξM)]λ [µ(χ+ϕ)F(ξM)]2[−∂ f (ξM)/∂ξM]

[ f (ξM)]2[λF(ξM)(1−µRL)+1−F(ξM)]
+

{
3−2F(ξM) +

[1−F(ξM)][1−λ(1−µRL)]
[λF(ξM)(1−µRL)+1−F(ξM)]

}
f (ξM)h

< 0

（12）
式（12）表明，对国有企业监管的授权程度越高，其内部决策分权程度越高，这符合直觉。此

外，根据式（7）可以得到监管体制授权对国有企业杠杆率的一阶导数：

∂b
∂ϕ
=
∂b
∂ξM

∂ξM

∂ϕ
=

[
µ(λ−1) Kβ−1+(β−1)

b
K
∂K
∂ξM

]
∂ξM

∂ϕ
（13）

∂K/∂ξM λ β

∂b/∂ϕ > 0

式（13）考察了国有企业监管授权作为事后约束通过事前组织结构决策对杠杆率的影响。那

么，事后监管能通过资本需求而影响杠杆率吗？从杠杆率表达式看，确实存在这种可能。而本文

的决策次序是，先组织结构决策，再投融资决策。这意味着若仅考察事后监管通过资本需求对杠

杆率的影响，则会忽视事后监管对事前决策的制约。基于此，本文以事前组织结构为中介变量，

考察事后监管的影响。在式（13）中， 应大于零。由于 和 均介于 0 和 1 之间，结合式（13）

可知， ，即监管体制授权程度越高，国有企业杠杆率越低，这与经验事实一致。基于此，

本文提出理论假说 1：国有企业监管体制授权会使国有企业去杠杆。
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同时，由式（13）可得：

∂b
∂ξM

= µ(λ−1) Kβ−1+(β−1)
b
K
∂K
∂ξM

=
(λ−1)b

[λF(ξM)+1−F(ξM)]
+

(β−1)b
K

∂K
∂ξM

< 0 （14）

结合式（11）−式（14），本文提出理论假说 2：以隶属关系变更为代表的国有企业监管授权所

具有的去杠杆效应源于监管授权对企业内部决策分权的正向作用。

RL µ h χ

λ

分析货币政策 、融资约束 、纵向沟通成本 、内部资本市场效率 以及上下级目标一致性

的影响，可以得到：

∂

∂RL

(
∂b
∂ϕ

) =
∂

∂RL

(
∂b
∂ξM

)
∂ξM

∂ϕ︸             ︷︷             ︸
负

+
∂b
∂ξM

∂

∂RL

(
∂ξM

∂ϕ
)︸             ︷︷             ︸

负

< 0 （15）

∂

∂µ
(
∂b
∂ϕ

) =
∂

∂µ
(
∂b
∂ξM

)
∂ξM

∂ϕ︸           ︷︷           ︸
正

+
∂b
∂ξM

∂

∂µ
(
∂ξM

∂ϕ
)︸           ︷︷           ︸

负

（16）

∂

∂h
(
∂b
∂ϕ

) =
∂

∂h
(
∂b
∂ξM

)
∂ξM

∂ϕ︸           ︷︷           ︸
负

+
∂b
∂ξM

∂

∂h
(
∂ξM

∂ϕ
)︸           ︷︷           ︸

负

< 0 （17）

∂

∂λ
(
∂b
∂ϕ

) =
∂

∂λ
(
∂b
∂ξM

)
∂ξM

∂ϕ︸           ︷︷           ︸
正

+
∂b
∂ξM

∂

∂λ
(
∂ξM

∂ϕ
)︸           ︷︷           ︸

正

> 0 （18）

∂

∂χ
(
∂b
∂ϕ

) =
∂

∂χ
(
∂b
∂ξM

)
∂ξM

∂ϕ︸           ︷︷           ︸
正

+
∂b
∂ξM

∂

∂χ
(
∂ξM

∂ϕ
)︸           ︷︷           ︸

负

（19）

RL

h λ

根据式（15）−式（19），本文提出理论假说 3：货币政策越紧缩（ 越高）或纵向沟通成本越高

（ 越高），监管体制授权的去杠杆效应越强；而上下级目标一致性越强（ 越大），监管体制授权的

去杠杆效应越弱。

四、实证设计

本文数据来自 1998−2013 年工业企业数据库，涵盖特定规模以上所有国有企业及其隶属关

系信息。本文借鉴 Brandt 等（2012）的方法，处理行业代码和样本识别等问题；同时，参考聂辉华

等（2012）的研究，对缺失数据和异常值进行清洗，最终得到 409 008 个国有企业样本。

（一）被解释变量：国有企业杠杆率

本文以国有资本与实收资本之比超过 30% 作为国有企业的识别标准，并结合控股类型，补

充缺失值，以总负债与总资产之比来测度企业杠杆率。

（二）核心解释变量：监管授权

本文以隶属关系变更来反映监管授权，在隶属关系变更当年及以后，监管授权变量取值为

1，否则为 0。1998−2013 年工业企业数据中缺少 2008−2010 年的隶属关系变更信息。

（三）机制变量：内部决策分权

本文借鉴梁平汉和高楠（2017）的研究，以非国有股份占比来衡量内部决策分权，这一占比越

大，企业内部决策分权程度越高。

（四）控制变量

与钟宁桦等（2016）以及谭小芬和张文婧（2021）等文献一致，本文的控制变量包括：（1）企业

规模，等于总资产的自然对数；（2）企业年龄，等于存续年份减去开工时间加 1 之后的自然对数；
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（3）经营性现金流，用经营性现金流与总资产之比来表示；（4）盈利能力，用销售利润率来表示；

（5）有形资产比例，用固定资产净值与存货之和在总资产中的占比来表示；（6）成长机会，用销售

收入增长率来表示；（7）非债务税盾，用固定资产累计折旧额在总资产中的占比来表示。

（五）其他变量

1. 监管授权的替代变量：（1）国有企业与其所隶属政府之间的距离。（2）与隶属关系变更相

伴的政府层级虚拟变量，国有企业隶属于中央政府时取值为 3，隶属于省级政府时取值为 2，隶属

于市级政府时取值为 1，隶属于县级政府时取值为 0。（3）国有企业监管体制指标，即反映中央向

地方授权的纵向授权以及地方层面在国资委与非国资委部门之间分权的横向授权。本文整理了

国资委等中央部委网站上含有国有企业字眼的文件，以中央发文代表监管集中性，以地方与中

央发文之比代表集中性监管下的纵向授权，其中既包含地方对中央文件的直接转发，又包含地

方政府的针对性发文。从纵向授权看，地方政府针对国有企业的发文紧跟中央，两者走势一致；

在绝大部分时间内，中央发文远多于地方，体现了监管集中性。从横向授权看，地方多数发文集

中于非国资委部门，这是因为国资委体现了中央监管集中性，而地方监管既要维护这种集中性，

又要保留其监管的相机抉择性。上述指标展现出具有授权特征的集中性监管。

2. 监管授权的工具变量：（1）隶属关系变更到特定层级的企业数量占比。（2）借助中国经济

社会大数据平台，筛选出“五年规划”所强调的行业，并将冠以“重点”“支柱”“优先发展”“做大

做强”“大力发展”“着力培养”的行业视为支持行业，与两位行业代码匹配，由此确定重点扶持

行业，定义产业政策虚拟变量；参照 Huang 等（2017）的研究，将石油和天然气开采、石油加工、炼

焦及核燃料加工业、航空航天及其他设备制造业、核力发电、电力热力、燃气和水供应业作为战

略性行业；“三线建设地区”包括贵州、四川（含重庆）、云南、陕西、甘肃、宁夏、青海、山西、河北、

河南、湖南、湖北和广西等省或自治区；基于销售收入得到 HHI 指数，以此反映行业竞争程度，其

数值越大，表明竞争越弱。另一个工具变量根据产业政策虚拟变量、战略性行业虚拟变量、三线

建设地区虚拟变量以及行业竞争程度来构造。

3. 稳健性检验所涉及变量：（1）财政分权与金融分权。财政分权以地区人均财政收入/（人均

中央财政收入+人均地区财政收入）来测算，金融分权以各省银行贷款占全国贷款总额的比重来

衡量。（2）“省直管县”与“扩权强县”。如果国有企业所在地区实施“省直管县”改革，则变量取

值为 1，否则为 0。采用类似的方法定义“扩权强县”变量。（3）纵向沟通成本。与 Huang 等（2017）

一致，选择省级公共资本进行衡量。（4）上下级目标一致性。以地方文件所披露的经济增长目标

为基础，使用实际增长与增长目标之差的绝对值再除以经济增长目标，衡量增长目标完成度，其

数值越大，完成目标的压力越大，上下级目标一致性越弱。同时，选择李虹和邹庆（2018）所构造

的环境规制指数来反映环境目标，其数值越大，政府对环境的规制越严。

4. 货币政策：货币政策通过调控流动性直接影响企业融资，从而影响杠杆率。同时，企业负

债形成也是内生货币的创造。只有剥离货币政策的外生变化，才能反映其对杠杆率的真实影

响。本文借鉴 Chen 等（2018）的思想，采用马尔科夫转换模型来估计以广义货币 M2 为代表的数

量型货币政策规则，反映货币政策的外生变化。

五、实证分析

（一）基准回归分析

本文借鉴 Huang 等（2017）以及谭小芬和张文婧（2021）的思路，构建了如下静态面板模型来

分析国有企业监管授权与国有企业杠杆率之间的关系：
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leveri jnt = α0+α1deci jnt−q+δXi jnt−q+λn+λt +λ j+εi jnt （20）

λn λt

λ j

其中， lever 为国有企业杠杆率，dec 为国有企业隶属关系变更虚拟变量，X 为控制变量， 、 和

分别为地区、时间与四位代码行业固定效应。

表 1 结果显示，监管授权对国有企业杠杆率的影响显著为负，这表明监管授权会使国有企

业去杠杆，符合理论假说 1。企业规模的系数显著为负，企业年龄的系数显著为正，这可能体现出

企业在短期债务违约风险与未来增长之间的权衡（Kieschnick 和 Moussawi，2018）；经营性现金流

和盈利能力的系数显著为负，与优序融资理论一致；有形资产比例的系数显著为负，这是因为有

形资产越多往往代表企业规模越大，有形资产能起到与企业规模相似的作用；成长机会的系数

显著为正，表明成长性越好，融资需求越强，在内源融资无法满足需要时，企业会增加外部融资；

非债务税盾会减弱债务税盾避税的激励，抑制杠杆率。整体上，隶属关系变更对国有企业杠杆率

的影响符合理论假说 1，主要控制变量的影响符合预期。
  

表 1    基准回归

被解释变量：国有企业杠杆率 （1） （2） （3） （4） （5） （6）

监管授权
−2.5705*** −1.2816*** −2.5705*** −1.2816*** −2.5705*** −1.2816***

（0.3912） （0.4528） （0.3379） （0.4337） （0.2888） −（0.2248）

企业规模
−0.4424*** −0.4424*** −0.4424***

（0.1452） （0.119） （0.0501）

企业年龄
2.2512*** 2.2512*** 2.2512***

（0.1526） （0.1494） （0.1027）

经营性现金流
−0.2851*** −0.2851*** −0.2851***

（0.0311） （0.0281） （0.0601）

盈利能力
−0.7808*** −0.7808*** −0.7808***

（0.0211） （0.0211） （0.0208）

有形资产比例
−0.0556*** −0.0556*** −0.0556***

（0.0075） （0.007） （0.0099）

成长机会
1.6198*** 1.6198*** 1.6198***

（0.2363） （0.2378） （0.2545）

非债务税盾
−10.99*** −10.99*** −10.99***

（1.3345） （1.1087） （1.3244）

常数
68.42*** 75.10*** 68.42*** 75.10*** 68.42*** 75.10***

（0.0327） （1.7704） （0.0282） （1.3638） （0.0241） （1.0423）

行业、地区与年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

聚类层次 行业 行业 地区 地区 时间 时间

观测数 250 006 79 611 250 006 79 611 250 006 79 611

可决系数 0.1591 0.2659 0.1591 0.2659 0.1591 0.2659

　　注：主要解释变量均取滞后一期值，圆括号内为稳健标准误，***、**和*分别表示1%、5%和10%的显著性水平，下表同。

（二）稳健性检验

1. 替换核心解释变量。本文将核心解释变量替换为企业与其所隶属政府的地理距离、隶属

政府层级虚拟变量以及国有企业监管体制授权指标。在变量替换后，监管授权对国有企业杠杆

率的影响系数依然为负，且在大多数情况下显著。

2. 更改固定效应。隶属关系变更不仅与地理距离有关，还与行业和政府层级有关。为此，本

文在基准回归中控制了地区与行业固定效应。从我国经济体制演变看，相关因素随时间而变化，
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如产业政策下的战略性行业选择；由于各个地区存在资源禀赋差异，产业政策在地区间也有所

不同。据此，本文调整了固定效应形式，监管授权对国有企业杠杆率的影响依然为负，控制变量

结果也与基准回归结果一致。

3. 改变国有企业识别方法。与谭小芬和张文婧（2021）相同，本文将国有企业的识别标准由

股份占比改为登记注册类型。监管授权变量及控制变量结果与基准回归结果一致。

4. 控制其他宏观政策因素的影响。与国有企业监管体制改革同步的不仅有分税制改革、

“省直管县”以及“扩权强县”改革，还有金融分权。只有很好地控制这些改革措施，才能识别国

有企业监管体制的影响。鉴于金融分权与财政分权高度关联，本文控制了这两个因素，并加入地

方人均 GDP、第二产业增加值与 GDP 之比、信贷增量与 GDP 之比以及地方财政支出与收入之

比作为控制变量。此外，由于“扩权强县”和“省直管县”同属政府组织结构变动，本文还控制了

这两项改革。在控制这些宏观政策因素后，监管授权对国有企业杠杆率的影响依然显著为负。

（三）内生性处理

1. 工具变量法。隶属关系变更根植于“抓大放小”改革，目的是“增效”。而债务过度膨胀是

低效的一种表现，可能成为隶属关系变更的决定性因素。据此，本文参考谭语嫣等（2017）的思

路，选择隶属关系变更到特定政府层级的企业数量占比作为工具变量。其合理性在于：一方面，

隶属关系变更的企业越多，变更到特定层级的企业越多，从而满足相关性要求；另一方面，隶属

关系变更所涉及的企业数量为总量指标，不受杠杆率这一微观指标的影响，从而满足外生性

要求。

Huang 等（2017）以及 Kong 等（2022）强调地理距离和行业竞争对隶属关系变更的影响。与地

理距离相比，行业竞争的外生性更强。行业竞争会影响微观企业杠杆率，而不会受制于微观杠杆

率。与隶属关系变更相关的地理位置是企业内生决策，其与投融资决策具有天然关联。从“抓大

放小”改革看，隶属关系变更是由管辖政府基于职能和目标所做的自主决策，受到多重因素的影

响，而最重要的因素是产业政策。因此，在运用行业竞争作为工具变量时，必须排除产业政策的

影响。此外，关系到国计民生的战略性行业不会实施隶属关系变更，因而也必须排除。曾位于

“三线建设地区”的国有企业与其所隶属政府之间的关系难以用市场机制解释，而是取决于政府

基于国内外经济政治形势所做出的战略决策，属于广义产业政策，因而也必须排除。据此，本文

构造了另一个工具变量：（1−产业政策虚拟变量−战略性行业虚拟变量）×行业竞争程度×（1−三线

建设地区虚拟变量）。上述工具变量排除了与隶属关系变更无关的行业与区域特征，保留了市场

机制发挥最大作用的信息。

表 2 结果显示，内生性检验在 1% 的水平上拒绝监管授权外生的零假设。第一步回归显示，

工具变量对核心解释变量具有显著影响，在特定政府层级上“下放”的企业较多时，监管幅度增

大，效率下降，从而会抑制隶属关系进一步变更。这符合直觉，也满足相关性要求。工具变量外

生性检验的 F 统计量均超过 1% 显著性水平的临界值，从而满足外生性要求。在第二步回归中，

弱识别检验的 Kleibergen-Paap Wald rk F 统计量均大于 10，表明本文工具变量不存在弱识别问

题。识别不足检验的 Kleibergen-Paap rk LM 统计量的伴随概率均远小于 0.1，表明不存在识别不

足问题。在过度识别检验方面，由于 1998−2013 年工业企业数据中缺少 2008−2010 年的隶属关

系变更信息，回归残差的方差与协方差矩阵不满秩，当回归聚类到时间时无法计算过度识别检

验的统计量，其他情形下 Hansen J 统计量的伴随概率均大于 0.1，表明不存在过度识别问题。

整体上，本文工具变量选择合理，工具变量回归结果也与基准回归结果一致。即在控制隶属

关系变更与国有企业杠杆率可能存在的反向因果关系后，两者依然呈现负向关系。
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表 2    工具变量回归

样本分组 第1组 第2组 第3组

估计步骤 第一步 第二步 第一步 第二步 第一步 第二步

被解释变量 监管授权 国有企业杠杆率 监管授权 国有企业杠杆率 监管授权 国有企业杠杆率

监管授权
−20.26*** −20.36*** −22.06*

（5.30） （5.48） （11.09）

隶属关系变更到特定政府层级的

企业数量占比

−0.2797*** −0.2797*** −0.2797***

（0.02） （0.0398） （0.0352）

行业竞争程度工具变量
13.68*** 13.68*** 13.68***

（3.38） （2.96） （2.60）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

固定效应形式 时间+地区+行业 时间+地区+行业 时间+地区+行业

聚类层次 行业 地区 时间

工具变量外生性检验的F统计量
109.73*** 42.69*** 34.61***

[0.0000] [0.0000] [0.0002]

识别不足检验的

Kleibergen-Paap rk LM统计量

85.33*** 85.327*** 17.06*** 17.057*** 7.9** 7.898**

[0.0000] [0.0000] [0.0002] [0.0002] [0.0193] [0.0193]

弱识别检验的

Kleibergen-Paap Wald rk F统计量
109.73 109.73 42.69 42.694 34.61 34.613

过度识别检验的Hansen J统计量
1.791 1.126

[0.1808] [0.2887]

核心解释变量的内生性检验
10.802*** 7.778***

[0.001] [0.0053]

观测数 60 720 60 720 60 720 60 720 60 720 60 720

　　注：受篇幅限制，控制变量结果未列示。下表同。

2. 双重差分法。基准回归与工具变量回归无法解决非随机性所导致的内生性问题。本文基

于国有企业监管体制集中性改革（以 2003 年国资委成立为标志）来构造准自然实验。根据工具

变量回归，本文以区域−政府行政层级维度上隶属关系变更的国有企业占比作为分组变量，将

2003 年这一占比高于均值的区域−政府行政层级组合作为对照组（即未来隶属关系发生变更概

率较低组），反之为实验组。根据本文逻辑，如果隶属关系变更隐含国有企业的监管授权，那么在

2003 年国有企业监管体制集中性改革之后，监管集中性上升，与对照组相比，实验组杠杆率均值

上升。据此，借鉴 Li 等（2016）以及 Kong 等（2022）的思路，本文构建了如下模型：

leveri jnt = α0+α1DECi jnt ×Timet +δXi jnt−1+φDECi jnt × t+λn+λ j+λt +εi jnt （21）

DECi jnt

Timet

DECi jnt ×Timet α1

DECi jnt × t t

其中， 为反映国有企业所隶属政府特征的函数，在监管体制改革之前，管辖政府层级上隶

属关系变更的国有企业占比低于均值时为 1，即实验组，反之为对照组。 在 2003 年之前取

值为 0，在此之后为 1。交互项 的系数 反映监管体制改革前后以隶属关系变更为

代表的监管授权对国有企业杠杆率的影响差异，其符号预期为正。同时，借鉴 Li 等（2016）的思

想，本文还引入了 ，其中 等于国有企业所处年份与本文样本起始年份 1998 年之差。

α1表 3 列（3）和列（4）中的交互项系数 显著为正，表明始于 2003 年的监管体制集中性改革弱

化了监管授权，推高了国有企业杠杆率。这从反面证实了以隶属关系变更为代表的监管授权会
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使国有企业去杠杆。列（1）和列（2）是基于准自然实验之前样本的回归结果，显示实验组与对照

组的差异显著。
  

表 3    双重差分回归

回归方法 DID PSM-DID

样本区间 1998−2003年 2000−2013年 2000−2007年

被解释变量：国有企业杠杆率 （1） （2） （3） （4） （5） （6） （7）

DEC×Time
2.9747*** 2.9272*** 2.8986** 7.82*** 8.6794***

（0.5636） （0.8036） （1.3052） （2.7537） （2.3313）

DEC
−2.9548*** −2.8155***

（0.4739） （0.8715）

DEC×t
−0.0115 −0.0413 −0.4012*** −0.6045*** −0.7917*** −1.183*** −1.3376***

（0.1102） （0.2144） （0.0638） （0.1306） （0.1904） （0.373） （0.3165）

常数
71.1762*** 75.6255*** 68.5336*** 74.6991*** 77.8021*** 77.2328*** 77.4465***

（0.2067） （3.3085） （0.1） （3.1981） （4.0113） （4.613） （3.8979）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业、地区与时间固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 未控制 未控制

时间−地区与时间−行业固定效应 未控制 未控制 未控制 未控制 未控制 控制 未控制

时间−地区与行业固定效应 未控制 未控制 未控制 未控制 未控制 未控制 控制

聚类层次 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业

观测数 91 338 23 687 142 361 37 523 13 204 12 285 13 204

可决系数 0.1102 0.2084 0.0981 0.2008 0.2014 0.2951 0.2126

　　注：当聚类到地区和时间时结果类似，受篇幅限制未列示。

上述结论有效不仅要求在准自然实验之前实验组与对照组保持一致趋势，还要证实这次改

革导致实验组杠杆率相对于对照组呈上升态势。准自然实验分组依赖于 2003 年区域−政府行

政层级上发生隶属关系变更的国有企业分布状况。为了避免非随机性的影响，本文以各年度各

政府行政层级上隶属关系变更的国有企业占比作为分组变量，采用倾向得分匹配法，逐年寻找

最匹配的实验组与对照组。表 3 中列（5）至列（7）表明，这次改革促使实验组的杠杆率相对上升。

α1

此外，借鉴 Kong 等（2022）的思想，本文做了以下安慰剂检验：一是根据现有工业企业数据

中每年发生隶属关系变更的企业数来形成虚拟样本；二是计算年份−地区−政府行政层级上发

生隶属关系变更的企业数与年份−地区上国有企业总数之比，将这一占比与从区间 [0，1] 上的均

匀分布函数中抽取的随机数进行比较，将这一占比大于随机数的年份−地区维度样本设为对照

组，反之为实验组；三是重复 500 次，考察式（21）中系数 的分布状况。安慰剂检验表明，本文结

果不是由外生偶然因素所驱动。

整体上，本文通过构造以 2003 年国资委成立为标志的国有企业监管体制集中性改革这一

准自然实验，从反面揭示了以隶属关系变更为代表的监管授权会使国有企业去杠杆。

六、影响机制分析

根据理论假说 2，监管授权主要通过影响内部决策分权而影响杠杆率。本文采用两种方式

对此进行检验。第一种方式是，借鉴毛捷等（2022）提出的三步法，第一步检验监管授权对国有企

业杠杆率的影响（即基准回归），第二步利用式（22）检验监管授权对机制变量的影响，第三步利用

式（23）检验机制变量对国有企业杠杆率的影响。
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ξM,i jnt = α0+α1deci jnt +δXi jnt−1+λn+λ j+λt +εi jnt （22）

leveri jnt = α0+α1 ξM,i jnt+α2deci jnt +δXi jnt−1+λn+λ j+λt +εi jnt （23）

第二种方式是，借鉴钱雪松等（2015）的思想，采用中介效应模型。与第一种方式相比，中介

效应模型使用的估计方法不同，而且能够检验机制显著性，并对其解释度进行分解。同时，考虑

到针对中介效应显著性的 Sobel-Goodman 检验不能完全反映隐藏其中的中介作用，本文还采用

自举法（Bootstrap）进行 1 000 次重复估计，测算其置信区间。

就第一种方式而言，表 4 中列（1）至列（5）显示，隶属关系变更虚拟变量以及监管纵向与横向

授权对企业内部决策分权具有显著的正向影响，而国有企业与其所隶属政府之间的地理距离以

及隶属政府层级虚拟变量则具有负向影响。其经济含义是，在隶属关系变更之后，国有企业更易

扩大内部决策分权；监管体制纵向与横向授权程度越高，国有企业内部决策分权程度越高；而国

有企业与其所隶属政府之间的地理距离越近、隶属政府层级越低，国有企业内部决策分权程度

越高。列（6）至列（10）显示，内部决策分权对国有企业杠杆率的影响显著为负，表明扩大内部决

策分权会使国有企业去杠杆，这与理论假说 2 一致。
  

表 4    影响机制分析（第一种方式）

（1） （2） （3） （4） （5） （6） （7） （8） （9） （10）

被解释变量 内部决策分权 国有企业杠杆率

监管授权变量
隶属关系

变更
地理距离

隶属政府

层级

监管纵向

授权

监管横向

授权

隶属关系

变更
地理距离

隶属政府

层级

监管纵向

授权

监管横向

授权

监管授权
0.1667*** −0.0001*** −0.0536*** 0.001** 0.0004*** −1.0687** −0.0028*** −2.2692*** −0.1023*** −0.0032**

（0.0084） （0.00001） （0.0045） （0.0005） （0） （0.4497） （0.0006） （0.2838） （0.0303） （0.0014）

内部决策分权
−2.1559*** −2.338*** −2.2948*** −2.3417*** −2.6059***

（0.3571） （0.3637） （0.3576） （0.3556） （0.341）

常数
0.5884*** 0.6132*** 0.3451*** 0.7396*** 0.5992*** 72.6779*** 72.3492*** 72.4808*** 69.4117*** 72.9154***

（0.0348） （0.0364） （0.038） （0.039） （0.0403） （1.942） （1.9697） （2.0217） （2.0693） （1.9434）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业、时间与

地区固定效应
控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

聚类层次 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业

观测数 80 952 71 578 68 323 53 921 80 952 75 759 67 041 64 026 50 273 75 759

可决系数 0.2873 0.2806 0.2425 0.2574 0.2298 0.1715 0.173 0.1803 0.1751 0.1702
 
 

就第二种方式而言，表 5 结果显示，若以隶属关系变更作为监管授权变量，其对杠杆率的解

释度最大，其下限为 31.4%，上限为 38.33%；其次是监管纵向授权，其下限为 16.38%，上限为

21.01%；接下来是地理距离，其解释度达到 10%；最小的是隶属政府层级，其解释度不足 5%。这

不仅体现了以隶属关系变更作为监管授权变量的合理性，还表明以内部决策分权为核心的中介

效应能够对杠杆率产生足够效果。

整体上，以隶属关系变更为代表的国有企业监管体制授权能够通过扩大企业自主决策来降

低国有企业杠杆率，这种以内部决策分权为核心的中介效应对杠杆率的解释度达到 30%。

七、异质性分析

根据上文理论分析，本文构建了以下模型进行异质性分析：

leveri jnt = α0+α1 HM,i jnt×deci jnt +α2 HM,i jnt+α3deci jnt +δXi jnt−1+λn+λ j+λt +εi jnt （24）
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HM,i jnt α1 α1其中， 为异质性分析变量。本文关注的是系数 ，当 大于零时，异质性分析变量会减弱监管

授权对国有企业杠杆率的影响，反之会增强监管授权的影响。

表 6 结果显示，除了融资约束指标与监管授权的交互项系数不显著外，其他变量与监管授

权的交互项系数均显著。具体而言，宽松的货币政策、较低的内部纵向沟通成本、较高的企业效

率以及基于环境规制的上下级目标一致性会减弱监管授权对国有企业杠杆率的影响，而所隶属

政府面临的稳增长压力则会增强这种影响。

表 5    影响机制分析（第二种方式）

（1） （2） （3） （4） （5） （6） （7） （8） （9） （10） （11） （12）

监管授权变量 隶属关系变更 地理距离 隶属政府行政层级 监管纵向授权

中介效应步骤 第一步 第二步 第三步 第一步 第二步 第三步 第一步 第二步 第三步 第一步 第二步 第三步

被解释变量 杠杆率 决策分权 杠杆率 杠杆率 决策分权 杠杆率 杠杆率 决策分权 杠杆率 杠杆率 决策分权 杠杆率

监管授权
−1.562*** 0.198*** −1.146*** −0.003*** −0.0001*** −0.003*** −2.143*** −0.055*** −2.269*** −0.105*** 0.001* −0.102***

（0.391） （0.009） （0.403） （0.001） （0.00001） （0.001） （0.285） （0.005） （0.285） （0.031） （0.000） （0.030）

内部决策分权
−2.098*** −2.338*** −2.295*** −2.342***

（0.363） （0.366） （0.360） （0.358）

常数
56.222*** 0.417*** 57.096*** 55.683*** 0.412*** 56.6*** 57.014*** 0.278*** 57.651*** 56.716*** 0.551*** 58.006***

（1.99） （0.041） （1.960） （2.038） （0.043） （2.00） （2.210） （0.045） （2.185） （2.312） （0.048） （2.289）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业、时间与

地区固定效应
控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

聚类层次 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业

观测数 75 791 75 791 75 791 67 078 67 078 67 078 64 502 64 502 64 502 50 306 50 306 50 306

可决系数 0.1708 0.2952 0.1720 0.1719 0.2801 0.1735 0.1790 0.2432 0.1797 0.1741 0.2545 0.1757

中介效应占比 33.6% 10.4% 1.10% 19.40%

95%置信区间 [31.4%，38.33%] [5.53%，18.78%] [0.1757%，2.35%] [16.38%，21.01%]

　　注：采用自举法计算中介效应置信区间时没有考虑任何固定效应，这主要是因为回归控制变量过多，导致难以模拟计算得到有效

中介效应。需要强调的是，这种调整并不影响中介效应检验结果。无论是否加入固定效应，以企业内部决策分权为核心的中介效应

始终存在。

表 6    异质性分析

被解释变量：

国有企业杠杆率
（1） （2） （3） （4） （5） （6） （7）

异质性分析变量 货币政策 纵向沟通成本 企业效率

融资约束 上下级目标一致性

谭小芬和张文婧

（2021）

Huang等

（2020）
增长目标 环境目标

监管授权×异质性

分析变量

64.94** 0.0006** 0.5099* 0.4617 0.3907 −2.33* 14.67***

（31.47） （0.0002） （0.3176） （1.696） （2.21） （1.35） （3.39）

监管授权
−2.0452*** −3.1316*** −1.4531*** −1.73*** −1.7669** −1.0161* −10.5606***

（0.4517） （0.8145） （0.4547） （0.6243） （0.6944） （0.5497） （2.1224）

异质性分析变量
−49.3033*** −0.0003 −1.290*** 0.9406 0.8155 1.1978*** −7.6275***

（12.8291） （0.0002） （0.1376） （1.0038） （0.9265） （0.3936） （2.7171）

常数
75.9485*** 78.0108*** 69.9055*** 75.5045*** 75.5036*** 73.3615*** 78.2461***

（2.0745） （2.078） （2.1889） （2.8764） （2.8813） （2.4647） （3.2165）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

行业、时间与

地区固定效应
控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制
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本文还根据异质性分析变量是否大于均值，定义虚拟变量重新进行了分析。与表 6 相比，除

了融资约束与监管授权的交互项系数不显著外，企业效率以及基于环境规制的上下级目标一致

性与监管授权的交互项系数也不显著，其他变量与监管授权的交互项系数则均显著。

整体上，宽松的货币政策和企业内部较低的纵向沟通成本会弱化监管授权对国有企业杠杆

率的影响，而所隶属政府面临的稳增长压力则会增强这种影响，这与理论假说 3 一致。

八、结论与政策建议

我国实施的供给侧结构性改革取得了积极的去杠杆效果。本文探讨了国有企业监管体制

这一供给侧结构性改革的重要方面所具有的去杠杆效应。研究发现，以隶属关系变更为代表的

监管授权与国有企业杠杆率之间呈现负向关系。经过一系列稳健性检验和内生性分析，这一结

果依然成立。这缘于监管授权对以内部决策分权为代表的微观组织结构的正向影响，这一中介

效应对国有企业杠杆率的解释程度超过 30%。此外，宽松的货币政策和企业内部较低的纵向沟

通成本会弱化监管授权对国有企业杠杆率的影响，而所隶属政府面临的稳增长压力则会增强这

种影响。

基于上述研究结论，本文提出以下政策建议：首先，在供给侧结构性改革过程中，不仅要从

宏观上多措并举持续优化改革措施，更要从微观上监测由此可能引起的组织结构变化，逐步形

成宏微观统一且相互衔接的供给侧结构性改革总体框架。其次，持续推进具有授权特征的国有

企业监管体制集中性改革。通过监管体制集中性，主导并塑造地方监管，以协调地方政府行为，

形成地方政府的有效合作，守住不发生区域性系统性风险的底线；通过监管授权，发挥地方自主

监管的信息优势与激励约束，提高监管效率，使得地方竞争与合作关系在中央与地方纵向关系

引导下实现平衡。最后，在高质量发展阶段，以货币政策为代表的宏观政策实施精准调控，不仅

以“稳增长”与“防风险”之间的有效权衡与长期均衡作为重要约束条件，还不能忽视政府组织

结构的作用，以达到调控力度适度性与调控目标精确性的有机统一。
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续表 6    异质性分析

被解释变量：

国有企业杠杆率
（1） （2） （3） （4） （5） （6） （7）

聚类层次 行业 行业 行业 行业 行业 行业 行业

观测数 64 259 78 013 72 312 20 702 20 702 28 100 25 279

可决系数 0.1688 0.1694 0.1716 0.1612 0.1612 0.1792 0.1817
　　注：除了货币政策、纵向沟通成本和环境目标采用原始值外，其他变量均采用原始值减去均值。针对货币政策的回归剔除了时间

固定效应，以避免货币政策冲击被其所吸收。
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The Deleveraging Effect of the Regulatory System of SOEs:
Theoretical Logic and Empirical Evidence from the

Change of SOE Affiliation
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Summary:  Under the wave of global leveraging in the post-crisis era, China’s supply-side structural re-
form is unique all over the world, and it continues to optimize reform measures and achieve a positive effect of
deleveraging through multiple measures and coordinated promotion. Based on the regulatory system of SOEs,
which is an important aspect of supply-side structural reform, using the data of industrial enterprises from
1998 to 2013, this paper takes the change of affiliation as the representation of the authorization of the regulat-
ory system of SOEs, combines the theoretical analysis on the basis of enterprise organizational structure mod-
el with the econometric analysis based on panel data, and discusses the deleveraging effect of supply-side
structural reform from the perspective of the regulatory system of SOEs.

The results show that: As a whole, there is a negative correlation between the authorization of the regulat-
ory system characterized by the change of affiliation and the leverage ratio of SOEs, which not only passes the
robustness tests of core explanatory variable substitution, fixed-effect adjustment, sample adjustment, possible
policy shock control, and control variable correlation, but also passes the endogeneity tests of instrumental
variable method and quasi-natural experiment centered on the centralized reform of the regulatory system of
SOEs in 2003.

Further mechanism test shows that: The above relationship stems from the positive impact of regulatory
authorization on the micro-organizational structure represented by the decentralization of internal decision-
making. That is, regulatory authorization triggers the deleveraging process of SOEs by expanding the decent-
ralization of internal decision-making. Quantitative analysis on the basis of mediating effect model shows that
the above-mentioned mediating effect explains the leverage ratio of SOEs by more than 30%. The heterogen-
eity test shows that monetary policy, internal vertical communication costs and target consistency between su-
periors and subordinates all play a significant role in the deleveraging effect. Loose monetary policy and low
internal vertical communication costs will weaken the deleveraging effect, the stabilization of growth pressure
faced by SOEs under the government will strengthen the deleveraging effect, and the role of financing con-
straints and corporate efficiency is neither stable nor significant.

Accordingly, while using supply-side structural reform to manage the economic leverage process, it is ne-
cessary to not only take multiple measures at the macro level to continuously optimize specific reform policies,
but also monitor the changes of micro-organizational structure that may be triggered by the reform from the
micro level, gradually improve and form an overall framework for the supply-side structural reform, and deep-
en the reform of the regulatory system of SOEs. At the same time, macro polices should take the trade-off
between growth stabilization and risk prevention as the constraint, and should not ignore the government or-
ganizational structure, so as to achieve the uniformity and precision of macro polices.

Key words:  supply-side structural reform；  regulatory system；  authorization；  micro-organizational

structure； leverage rate （责任编辑　康　健）
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