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摘要： 本文通过拓展 Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６） 模型揭示了金融业开放对企业出口

国内增加值率的影响机理， 并利用中国工业企业与海关贸易匹配数据进行检验。 研

究发现： 金融业开放显著提高了中国企业出口国内增加值率， 这一结果在进行一系

列稳健性检验后依然成立； 从分企业类型来看， 金融业开放对出口国内增加值率的

正向效应随着加工贸易类型企业出口比重的提高而减弱， 对民营和外资企业以及高

技术企业的促进作用明显； 从地区差异来看， 金融业开放对东中部地区企业的影响

显著， 并且地区金融发展水平进一步强化了金融业开放的促进作用； 中间机制检验

结果表明， 金融业开放带来的融资约束纾解通过成本加成和研发创新两个渠道影响

企业出口国内增加值率。 本文结论不仅有助于深入理解扩大金融业开放对中国企业

转型升级的重要推动作用， 同时也为政府部门持续推进金融市场改革以及促进制造

业高质量发展提供有益参考。
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一、 引言及文献综述

改革开放 ４０ 多年来， 中国在外向型经济发展战略的引领下， 凭借人口红利、
资源禀赋等相对要素优势， 迅速融入全球价值链和国际分工体系， 逐渐成为名副其

实的 “世界工厂” 和贸易大国， 货物贸易规模多年跃居世界首位。 然而传统的贸

易总量核算方法由于存在重复计算中间品价值等问题， 不仅无法真实反映一国参与

国际分工的贸易利得， 而且容易加剧国与国之间的贸易摩擦。 近年来， 在附加值贸

易核算方法趋于成熟的背景下， 国内外研究开始聚焦一国附加值贸易中的出口国内

增加值率 （Ｄｏｍｅｓｔｉｃ Ｖａｌｕｅ Ａｄｄｅｄ Ｒａｔｅ ｉｎ Ｅｘｐｏｒｔｓ， ＥＤＶＡＲ）， 认为该种核算方法能
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够剔除出口贸易中的国外价值增值和重复计算部分从而可以从本质上反映一国在全

球价值链中的地位以及真实的贸易利益 （Ｋｏｏｐｍａｎ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１２［１］； Ｋｅｅ ａｎｄ Ｔａｎｇ，
２０１６［２］； 张杰等， ２０１３［３］）。

相关研究表明， 加入 ＷＴＯ 后， 中国的贸易总量虽然位居世界前列， 但是制造

业的出口国内增加值仍然处于较低水平， 与美国、 日本、 德国等发达国家仍存在一

定差距①。 为改变这一现状， 促进制造业产品出口附加值提升， 党的十九大报告指

出 “支持传统产业优化升级， 促进我国产业迈向全球价值链中高端”； ２０１９ 年 １１
月国务院出台的 《关于推进贸易高质量发展的指导意见》 中也明确提出 “逐步从

加工制造环节向研发设计、 营销服务、 品牌经营等环节攀升， 稳步提高出口附加

值”； 学界提出利用技术创新推动产业分工地位及附加值提升 （张杰和郑文平，
２０１７［４］； 许和连等， ２０１７［５］）。 然而， 制造业从增加值较低的加工组装环节向增加

值较高的研发设计等环节的转型过程中， 不仅需要人力资本等基础要素投入， 而且

更依赖于金融等国内外高端服务要素对创新资源的有效整合。 目前， 我国对研发投

资和创新要素配置起关键作用的金融业发展相对滞后， 对外开放程度较低②， 即使

在加入 ＷＴＯ 后， 金融业仍然面临严格的外资规制和贸易壁垒 （孙浦阳等，
２０１８［６］）， 严重制约企业技术创新及转型升级。 近些年来， 中国相继出台了若干扩

大金融业开放的政策措施旨在深化金融市场改革和促进实体经济发展， 如 ２０１９ 年

７ 月国务院出台 《关于进一步扩大金融业对外开放的有关举措》 等， 这些措施不仅

有助于完善金融市场制度体系和提高金融业开放水平， 同时也会对下游制造业企业

的经营发展产生深远影响。 在上述背景下， 本文关注的问题是， 中国的金融业开放

能否影响制造业企业出口国内增加值？ 其可能的影响机制是什么？ 为此， 本文基于

Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６） 的理论模型分析金融业开放与企业出口国内增加值的内在联

系， 然后利用中国工业企业与海关贸易匹配数据实证检验二者的关系。
与本文相关的研究主要包括： 关于金融业开放及其影响效应的研究、 关于出口

国内增加值率测算与影响因素的研究以及服务业开放与企业经营发展关系的研究。
有关金融业开放及其影响效应的研究， 早期文献大多对一国金融业开放滞后的

成因展开讨论。 与其他服务业类似， 金融服务部门跨境活动同样具有商业存在、 跨

境贸易等多种形式， 并且由于金融业在一国经济体系中的特殊地位， 大多数国家对

金融业采取了不同程度的管制措施， 进而成为阻碍一国金融业开放的重要原因

（Ａｒｎｏｌｄ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１１［７］； Ｂｅｖｅｒｅｌｌｉ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１７［８］）。 学者们在此基础上广泛关注了

金融业开放对经济发展的影响。 一部分文献基于宏观视角研究发现， 金融业开放有

利于一国经济增长和稳定 （Ｂｅｋａｅｒｔ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１１） ［９］， 促进技术创新 （Ａｇｈｉｏｎ ｅｔ
ａｌ􀆰 ， ２００５） ［１０］。 从对行业的影响效应来看， Ｒａｊａｎ 和 Ｚｉｎｇａｌｅｓ （１９９８） ［１１］ 的研究发

现， 一国金融发展和开放水平越高， 越有利于降低制造业行业融资成本进而促进行
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①

②

Ｋｏｏｐｍａｎ 等 （２０１２） 的测算结果表明， 中国制造业企业 ＥＤＶＡＲ 在 ６０％左右； Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６） 基

于改进的测算方法， 其结果为 ６５％－７０％之间， 但均低于美国、 日本、 德国等经济发达国家。
世界银行数据显示， ２０１６ 年中国金融服务部门贸易限制指数为 ６５􀆰 ５， 其开放程度不仅低于美国 （５２）

等发达国家， 也低于俄罗斯 （５８􀆰 ４） 和印度 （６４􀆰 ５） 等新兴市场国家。



业成长； Ｍａｎｏｖａ 和 Ｙｕ （２０１２） ［１２］的研究表明， 一国金融业开放有利于制造业行业

获得更多的外部融资来源从而有利于出口； Ｂｅｖｅｒｅｌｌｉ 等 （２０１７） 研究认为金融等服

务业管制降低有利于提高本国制造业生产效率。
关于出口国内增加值率测度的研究文献大致可分为两类： 第一类是基于投入产

出表数据测算一国或行业的国内外增加值。 这类测算方法源于 Ｈｕｍｍｅｌｓ 等

（２０１１） ［１３］开创性地利用 ＯＥＣＤ 投入产出表计算一国各行业出口中包含的国外附加

值； 此后， Ｋｏｏｐｍａｎ 等 （２０１２） 在此基础上区分了加工贸易和一般贸易并测算中

国各行业的出口国内外增加值； Ｄｅａｎ 等 （２０１１） ［１４］ 基于联合国商品贸易数据库的

广义分类法 （ＢＥＣ） 进一步考虑了进口的中间品和最终品， 发现已有研究高估了

中国制造业的出口国内增加值率； Ｗａｎｇ 等 （２０１３） ［１５］ 基于总贸易流框架将总出口

完全分解为不同的附加值和重复计算两大组成部分， 并对制造业贸易增加值进行了

全面测算， 从而使得行业层面出口国内增加值的测算趋于成熟。 第二类是基于微观

数据测算一国企业出口中的国内增加值率。 在以中国企业为研究对象的文献中，
Ｕｐｗａｒｄ 等 （２０１３） ［１６］较早地利用中国工业企业与海关贸易匹配数据， 测算了不同

贸易方式下的企业出口国内增加值率； 之后， 张杰等 （ ２０１３）、 Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ
（２０１６） 等对此方法进行了改进， 并在考虑过度进口商、 间接出口、 贸易代理商等

问题后对中国企业出口国内增加值率重新进行了测算。 虽然上述学者采用不同的测

算方法得到不尽相同的结论， 但都基本认同中国企业出口国内增加值率占比较低这

一事实。 从影响因素来看， 国内外研究从基础性因素和一般性因素两个角度展开，
其中， 基础性因素主要考察一国影响出口国内增加值的客观条件， 主要包括行业结

构特征 （Ｋｏｏｐｍａｎ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１２； 李胜旗和毛其淋， ２０１７［１７］ ）、 伙伴国经济发展程

度 （Ｕｐｗａｒｄ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１３）、 对外开放程度 （Ｋｅｅ ａｎｄ Ｔａｎｇ， ２０１６； 李小帆和马弘，
２０１９［１８］） 等； 一般性因素则侧重分析影响出口国内增加值的发展环境或特定条件，
主要包括技术水平、 劳动生产率、 研发投入、 融资约束、 进口中间品质量等 （李
强和郑江淮， ２０１３［１９］； 吕越等， ２０１７［２０］； 诸竹君等， ２０１８［２１］）。

近年来， 服务业开放对企业经营发展的重要作用日益受到学者们的关注。
Ａｒｎｏｌｄ 等 （２０１１） 利用捷克制造业数据， 研究发现服务业开放显著促进制造业企

业生产率； Ｂａｓ （２０１４） ［２２］、 张艳等 （２０１３） ［２３］ 分别利用印度和中国数据也得到类

似结论； 李宏亮和谢建国 （２０１８） ［２４］的研究发现服务贸易自由化有利于提高中国制

造业企业加成率； 李小帆和马弘 （２０１９） 的研究发现服务业 ＦＤＩ 管制对制造业出

口国内增加值率具有明显的抑制效应； 邵朝对等 （２０２０） ［２５］研究发现， 服务业开放

通过促进企业贸易方式转换进而影响出口国内增加值率。 直接研究金融业开放对中

国企业经营发展影响的文献较为缺乏， 诸竹君等 （２０１８） ［２６］研究认为银行等金融业

开放有助于提升制造业企业加成率； 武力超等 （２０１９） ［２７］发现金融业开放显著促进

了中国制造业技术创新； 铁瑛和何欢浪 （２０２０） ［２８］的研究表明， 银行业外资开放通

过示范效应影响企业出口国内增加值率。
通过上述梳理可知， 现有文献对金融业开放的影响效应以及出口国内增加值率

的测算与影响因素进行了诸多有益的探讨， 近期文献重点基于生产效率和技术创新
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等视角分析服务业开放对制造业经营绩效的影响， 这为本文研究奠定了坚实的理论

和经验基础。 相较于已有文献， 本文可能的边际贡献有三点： 首先， 在研究视角

上， 对金融业开放与制造业企业出口国内增加值率的关系进行了探索性研究。 由于

金融服务投入对下游制造业企业研发创新和生产效率提升有显著促进作用， 进而影

响企业高增加值产品的生产及出口， 因此， 研究二者的内在联系对于促进金融市场

发展和企业转型升级具有重要意义； 其次， 在研究内容上， 本文通过拓展 Ｋｅｅ 和

Ｔａｎｇ （２０１６） 的理论模型揭示金融业开放对企业出口国内增加值的影响机理， 并

进一步考察地区经济与金融发展水平差异的影响， 使得研究结论更为丰富， 拓展和

深化了该领域的相关研究； 最后， 在研究策略上， 本文综合运用工具变量回归、 调

整核心变量测算方法、 更换估计模型等多角度稳健性检验， 同时采用中介效应模型

进行中间机制检验， 较为准确地识别金融业开放与企业出口国内增加值率之间的因

果关系， 使得研究结论更为可信。

二、 理论分析与研究假说

已有研究表明， 企业从事增加值贸易需要大量的资金投入， 而融资约束不仅阻

碍高效率企业嵌入全球价值链， 而且容易导致企业被锁定在从事低附加值的加工制

造环节 （Ｍａｎｏｖａ ａｎｄ Ｙｕ， ２０１２； 吕越等， ２０１７）， 不利于企业转型升级。 作为上游

行业， 金融业开放一方面有利于扩大本土金融市场规模， 带来种类和数量更多的金

融服务投入 （Ａｒｎｏｌｄ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１１）； 另一方面， 金融业开放带来的国外金融机构进

入和更优质的金融服务有助于完善国内金融市场结构， 促进国内金融部门服务效率

提高和资源配置效率优化， 并且在产业间渗透效应的影响下缓解制造业融资约束，
激励企业加大研发投入和增强技术创新能力 （武力超等， ２０１９）， 进而助力企业生

产效率以及出口产品附加值的提升。
根据 Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６）、 毛其淋和许家云 （２０１９） ［２９］等的理论推导， 企业出

口国内增加值率可表示为：
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􀆟ＥＤＶＡＲ ｉｔ

􀆟ｍｋｐｉｔ

＝ αＭ
１

ｍｋｐ２
ｉｔ

１
１ ＋ （ＰＩ

ｔ ／ ＰＤ
ｔ ） σ－１ ＞ ０ （２）

􀆟ＥＤＶＡＲ ｉｔ

􀆟（ＰＩ
ｔ ／ ＰＤ

ｔ ）
＝ （σ － １）

αＭ

ｍｋｐｉｔ

（ＰＩ
ｔ ／ ＰＤ

ｔ ） σ－２

［１ ＋ （ＰＩ
ｔ ／ ＰＤ

ｔ ） σ－１］ ２ ＞ ０ （３）

（２） 式和 （３） 式显而易见， 企业的成本加成和国内外投入相对价格均与出口

国内增加值率呈现正相关关系， 其内在机理在于， 在产品价格不变的情况下， 较高

的成本加成意味着企业能够以较低的成本生产产品并获得较高的利润； 而国外中间
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投入价格相对于国内中间投入价格提高意味着企业在生产过程中将选择使用更多的

国内中间投入替代进口中间投入， 因而能够提高企业出口国内增加值。 由于国内外

中间品投入相对价格难以获取， 李胜旗和毛其淋 （２０１７） 的研究表明， 技术创新

能够通过改变国内中间品的种类和数量进而影响国内外中间品投入价格， 因此本文

用研发创新间接刻画国内外中间品投入相对价格。 据此， 本文认为金融业开放可以

通过成本加成和研发创新渠道影响企业出口国内增加值率。
首先， 从成本加成渠道来看， 理论上， 任何引起产品价格或边际成本变动的因

素均能引起企业成本加成的变动 （孙辉煌和韩振国， ２０１０） ［３０］。 出口企业不仅在生

产过程中面临大量融资需求， 同时在贸易活动中也面临开拓国际市场、 建立国际营

销网络等所需支付的贸易成本， 因此便利且廉价地获得外部融资有利于出口企业降

低边际生产成本， 从而提高企业出口增值能力。 根据 《中国加入 ＷＴＯ 议定书》 关

于服务贸易具体承诺减让， 在加入 ＷＴＯ 后的 ５ 年内， 我国将逐步开放国内金融市

场， 允许外国银行、 保险证券等金融机构进入国内市场， 这不仅可以带来更多的融

资来源、 优化融资结构， 而且在 “涓滴效应” 作用下促进国内金融机构提高服务

效率和提供更优质的金融服务， 从而有利于降低市场融资成本 （程大中， ２００８［３１］；
Ｂｅｖｅｒｅｌｌｉ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１７）， 缓解企业融资约束 （诸竹君等， ２０１８； 武力超等， ２０１９），
促进企业生产效率提升以及生产成本下降， 进而促进企业获得较高的利润并对出口

增加值产生正向影响。 因而， 金融业开放可以通过成本加成渠道影响企业出口国内

增加值率。
其次， 从研发创新渠道来看， 增强技术创新能力不仅有助于企业提升产品品

质， 获得竞争优势， 而且也有利于提高产品附加值， 促进企业在国际贸易中获得更

高的分工地位和贸易利得。 然而， 企业的研发创新通常需要大量的资金投入， 外部

融资不足以及融资渠道单一将抑制企业研发投资活动， 不利于企业创新能力以及产

品附加值的提升①。 正如上文所述， 金融业开放在扩大融资来源与供给的同时， 还

会通过竞争效应和示范效应促进国内金融机构效率的提高和金融市场制度体系的完

善， 促进企业能够更加公平地获得外部融资支持， 进而激励企业加大研发投入， 促

进国内企业提高生产高质量中间品的能力， 这有助于扩大国内中间品供应种类和市

场规模并由此进一步降低国内中间品价格， 增强出口企业对国内中间品的使用以及

提高产品质量， 进而有利于企业提高出口国内增加值。
综合以上分析， 本文提出以下待检验假说：
Ｈ１： 金融业开放有利于提高企业出口国内增加值率。
Ｈ２： 金融业开放通过成本加成和研发创新渠道影响企业出口国内增加值率。
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①较多的研究发现， 我国有大量企业从事加工贸易， 其主要原因在于缺乏资金、 技术等要素投入， 并且

研究均表明加工贸易企业出口国内增加值率普遍低于一般贸易企业 （Ｋｅｅ ａｎｄ Ｔａｎｇ， ２０１６； 铁瑛和何欢浪，
２０２０）。



三、 研究设计、 关键变量处理与特征性事实

（一） 计量模型设定

为检验金融业开放对企业出口国内增加值率的具体影响， 本文将计量方程设

定为：
ｌｎＥＤＶＡＲ ｉｊｔ ＝ β０ ＋ β１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎ ｊｔ ＋ γＸ ＋ υｉ ＋ υｔ ＋ εｉｊｔ （４）

其中， ｉ 、 ｊ 、 ｔ 分别表示企业、 行业和年份， 被解释变量 ＥＤＶＡＲ 为企业出口国

内增加值率， ｆｉｎｏｐｅｎ 为金融业开放指标， 具体测算方法见下节。 Ｘ 为影响出口国内

增加值率的控制变量集合， 主要包括： 企业生产率 （ ｔｆｐ）， 利用 ＬＰ 半参数估计方法

测算得到； 企业规模 （ ｓｉｚｅ）， 使用企业年均从业人数表示； 企业经营年限 （ａｇｅ），
使用 “观测年份－企业成立时间＋１” 表示； 劳动力成本 （ｗａｇｅ）， 使用本年应付工资

总额与年均从业人数之比表示； 加工贸易占比 （ｐｒｏｓｈａｒｅ）， 用企业以加工贸易方式出

口额占总出口额的比重表示； 国有企业虚拟变量 （ｓｏｅｄｕｍ）、 外资企业虚拟变量 （ｗｚ⁃
ｄｕｍ） 和实际利用外资变量 （ ｆｄｉ） 用以反映所有制差异以及外资流入的潜在影响；

市场集中度 （ｈｈｉ）， 采用四分位行业的赫芬达尔指数表示， 具体公式为： ｈｈｉ ＝ ∑
ｎ

ｊ ＝ １

（ｓａｌｅｉｊ ／ ∑
ｎ

ｉ ＝ １
ｓａｌｅｉｊ）

２
。 本文将除虚拟变量以外的其他所有变量以 ｌｎ （１＋ｖａｒ） 形式取自

然对数进行纠偏。 此外， υｉ 和 υｔ 分别表示企业和年份固定效应， 用于控制个体异质性

特征和随时间变动的其他不可观测因素的影响； εｉｊｔ 为随机扰动项。
（二） 关键指标测算

１􀆰 出口国内增加值率指标的测算

本文使用企业微观数据来测算出口国内增加值率。 现有研究已充分讨论了该指

标的测算过程以及改进之处① （ Ｕｐｗａｒｄ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１３； 张杰等， ２０１３； Ｋｅｅ ａｎｄ
Ｔａｎｇ， ２０１６）。 在已有研究的基础上， 本文将企业 ＥＤＶＡＲ 定义为：

ＥＤＶＡＲΔ
ｉｊｔ ＝

１ －
ＭＡＯ

ｉｊｔ ＢＥＣ ＋ δ（Ｍｉｊｔ － ＭＡＯ
ｉｊｔ ＢＥＣ）

Ｙｉｊｔ
　 　 　 　 　 　 　 Δ ＝ Ｏ

１ －
ＭＡＰ

ｉｊｔ ＢＥＣ ＋ δ（Ｍｉｊｔ － ＭＡＰ
ｉｊｔ ＢＥＣ）

Ｙｉｊｔ
　 　 　 　 　 　 　 Δ ＝ Ｐ

ωＯ［１ －
ＭＡＯ

ｉｊｔ ＢＥＣ ＋ δ（Ｍｉｊｔ － ＭＡＯ
ｉｊｔ ＢＥＣ）

Ｙｉｊｔ
］　 　 　 　 　 Δ ＝ ｍｉｘ

＋ ωＰ［１ －
ＭＡＰ

ｉｊｔ ＢＥＣ ＋ δ（Ｍｉｊｔ － ＭＡＰ
ｉｊｔ ＢＥＣ）

Ｙｉｊｔ
］

ì

î

í

ï
ï
ï
ï
ï
ï

ï
ï
ï
ï
ï
ï

（５）
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①Ｕｐｗａｒｄ 等 （２０１３） 首次测算中国企业层面的 ＥＤＶＡＲ， 张杰等 （２０１３）、 Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６） 在此基

础上考虑了过度进口商、 过度出口商以及贸易代理商可能带来的异常影响， 并对中国企业 ＥＤＶＡＲ 重新进行

了测算。 其中， 过度进口商是指进口中间品额大于总中间品投入额的企业； 过度出口商以一般贸易企业的

ＥＤＶＡＲ 的上四分位数 （前 ２５％） 为界， 若加工贸易企业的 ＥＤＶＡＲ 超过该上限， 则将该企业视为过度出口

商。 在指标具体测算过程中， 本文参考以上学者的做法对企业 ＥＤＶＡＲ 的测算做了相应调整。



其中， Ｏ 、 Ｐ 、 ｍｉｘ 分别表示纯一般贸易、 纯加工贸易及混合贸易企业①。 ωＯ 表

示混合贸易企业以一般贸易方式进行出口的比例； ωＰ 表示混合贸易企业以加工贸易

方式进行出口的比例； Ｙｉｊｔ 表示企业的总产出； Ｍｉｊｔ 表示总中间投入； δ 表示企业使用

的中间投入中包含的国外投入比例， 在基准回归中将 δ 取值设定为 ５％； ＭＡＯ
ｉｊｔ ＢＥＣ 、

ＭＡＰ
ｉｊｔ ＢＥＣ 分别表示一般贸易和加工贸易企业使用的中间品进口额。 其识别方法为：

首先根据海关贸易数据库中的产品 ＨＳ６ 位编码和联合国商品贸易数据库中提供的

广义分类法 （ＢＥＣ） 识别出中间品、 资本品和消费品②； 然后计算得到各企业在不

同贸易方式下的进口中间品额； 最后参考闫志俊和于津平 （２０１９） ［３２］ 的做法的方

法， 根据贸易代理商相关信息对企业的实际进口中间品总值进行调整。
２􀆰 金融业开放指标的测算

金融服务部门跨境活动具有商业存在、 跨境贸易等多种模式， 并且由于金融业

开放的特殊性和复杂性， 目前尚未有相对统一的测算方法。 本文在 Ａｒｎｏｌｄ 等

（２０１１） 等研究基础上， 对金融业开放指标的测算处理如下： 首先， 基于世界银行

提供的服务贸易限制指数 （ＳＴＲＩ） 测算方法③， 结合 《中国加入 ＷＴＯ 议定书》 中

关于服务贸易具体承诺减让表、 中国多哈回合服务贸易谈判出价表、 ＷＴＯ 对华贸

易政策审议报告 （２００６ 年、 ２００８ 年及 ２０１０ 年） 等政策文本资料对金融业限制程

度进行评估， 并在 ０ 分 （完全开放） －１００ 分 （完全封闭） 范围内对每种进入模式

按照 ５ 个档次进行打分， 然后通过赋予具体权重并经过加权求和， 从而可测算得到

２０００—２００９ 年金融服务业限制指数 （ ｆｉｎＳＴＲＩ）。 其次， 用 １００ 减去金融业限制指数

（ ｆｉｎＳＴＲＩ） 即可得到金融业开放指数， 该指数数值越大， 表明金融业开放程度越

高， 反之， 则开放程度越低。 最后， 为进一步反映金融业开放对制造业的渗透作

用， 参考 Ｂａｓ （２０１４）、 张艳等 （２０１３） 的做法， 利用投入产出关系测算得到金融

业开放渗透率 （ ｆｉｎｏｐｅｎ） 作为金融业开放的替代指标， 公式为：
ｆｉｎｏｐｅｎ ｊｔ ＝ （１００ － ｆｉｎＳＴＲＩｔ） × ｗ ｊ （６）

其中， ｆｉｎＳＴＲＩ 为金融业限制指数， ｗ ｊ 表示制造业行业 ｊ 中使用的金融服务投入

比例， 利用投入产出表测算得到④。 此外， 由于服务业 ＦＤＩ 是一国服务业开放的重

要内容， 本文使用 ２０００—２００９ 年中国金融业 ＦＤＩ 数据并采用类似方法测算得到金

融业 ＦＤＩ 渗透率 （ ｆｉｎｆｄｉ） 指标用于稳健性检验。
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①

②
③

④

参考毛其淋和许家云 （２０１９） 的做法， 纯一般贸易企业是指加工出口份额为 ０ 的企业； 纯加工贸易企

业是指加工出口份额为 １ 的企业； 混合贸易企业是指加工出口份额介于 ０ 和 １ 之间的企业。
ＢＥＣ 的中间品代码为 １１１、 １２１、 ２１、 ２２、 ３１、 ３２２、 ４２ 和 ５３， 资本品代码为 ４１ 和 ５２１， 其余为消费品。
目前， 世界银行和 ＯＥＣＤ 都提供了服务业 ＳＴＲＩ 数据， 但 ＯＥＣＤ 服务业 ＳＴＲＩ 数据库从 ２０１４ 年才开始发

布， 不能满足本文的研究需要， 因此， 本文选用世界银行 ＳＴＲＩ 数据库。 该数据库由金融、 通讯、 分销、 运

输以及专业服务等 ５ 大服务部门 １９ 个二级子部门构成。 具体测算方法详见： ｈｔｔｐ： ／ ／ ｉ－ｔｉｐ􀆰 ｗｔｏ􀆰 ｏｒｇ ／ ｓｅｒｖｉｃｅｓ ／
ＳｅａｒｃｈＡｐｐｌｉｅｄ􀆰 ａｓｐｘ。

中国投入产出表每 ５ 年更新一次， 本文的样本期间为 ２０００—２００９ 年， 因而， ２０００—２００７ 年使用 ２００２
年投入产出表数据； ２００８—２００９ 年使用 ２００７ 年投入产出表数据。 在后文中本文也使用 ＷＩＯＤ 编制的国别投

入产出表数据测算历年的中国金融业投入比例用于稳健性分析。



（三） 数据处理及说明

本文使用的数据主要有三套：
１􀆰 世界银行服务贸易限制指数 （ＳＴＲＩ） 数据库。 该数据库提供了 １０３ 个国家、

涵盖金融、 通讯、 分销、 运输及专业服务 ５ 个分服务业部门以及经过加权测算得到

的一国整体 ＳＴＲＩ 指数， 本文根据其提供的测算方法和指标体系计算得到 ２０００—
２００９ 年中国金融服务部门 ＳＴＲＩ 指数。

２􀆰 中国工业企业数据库。 参考 Ｂｒａｎｄｔ 等 （２０１２） ［３３］ 的 “序贯匹配” 方法对原

始数据进行了匹配， 并对部分数据缺失和数值异常等问题进行了处理。 根据研究需

要， 本文仅保留制造业企业样本。
３􀆰 中国海关贸易数据库。 企业层面的进出口数据主要来自 ２０００—２００９ 年海关

贸易数据库①， 并对中国工业企业和海关贸易数据库进行了匹配。 首先， 参考 Ｙｕ
（２０１５） ［３４］等的方法， 根据 “企业名称＋年份” 将中国工业企业数据库与海关进出

口数据进行匹配； 其次， 根据 “邮政编码＋电话号码后 ７ 位” 对未匹配成功的样本

再次匹配； 最后， 剔除非出口企业、 过度进口商、 贸易代理商等异常样本。
此外， 后文中还涉及到最终品和中间品关税率的测度， 其数据来源于 ＷＴＯ 的

Ｔａｒｉｆｆ Ｄｏｗｎｌｏａｄ Ｆａｃｉｌｉｔｙ 数据库。 对于文中出现的主要变量本文选择以 ２０００ 年为基

期的价格指数进行平减， 同时为了剔除异常值的影响， 本文对关键变量在第 １％和

９９％分位上进行了 Ｗｉｎｓｏｒｉｚｅ 处理。
（四） 特征性事实

１􀆰 中国金融业开放的演变趋势。 与其他服务业开放类似， 中国金融业对外开

放起步较晚。 根据 《中国加入 ＷＴＯ 议定书》 关于服务贸易具体承诺减让时间表，
中国在加入 ＷＴＯ 的 ２ 年内， 逐步取消外资银行投资地域限制和经营业务限制； ５
年内， 取消所有地域限制和限制所有权、 经营以及组织机构形式等非审慎性措施，
并允许外资金融机构对企业和居民提供金融服务， 因而总体呈现渐进式开放趋势。
本文根据世界银行 ＳＴＲＩ 数据库提供的测算方法， 对中国 ２０００—２００９ 年金融业开放

指数进行了测算， 图 １ 显示， ２００１ 年加入 ＷＴＯ 后， 中国金融业开放力度不断加

大； 在 ２００７ 年大幅取消外资金融机构投资地域、 所有制以及经营范围等限制后，
金融业开放取得较大突破 （开放指数达到 ６３􀆰 ３３）； ２００８—２００９ 年， 我国未对金融

业对外开放政策作出较大调整， 因而总体开放程度趋于稳定。
２􀆰 不同贸易方式下的出口国内增加值率。 基于不同贸易方式将企业分为一般

贸易、 加工贸易和混合贸易企业， 表 １ 前两行的数据表明， 一般贸易企业的出口国

内增加值率最高， 混合贸易次之， 加工贸易最低。 这是因为， 一般贸易企业不仅贯

穿整个生产经营活动， 而且较多使用国内中间投入生产最终产品， 进而出口产品中

包含的国内增值成分较高； 与之相反， 加工贸易企业通常 “两头在外”， 更多依赖
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①本文样本的选取基于以下考虑： 第一， 我国金融业自 ２００７ 年进行较大幅度开放之后， ２０１０—２０１３ 年进

一步的开放程度有限； 第二， 由于 ２００８ 年之后工业企业数据库缺乏中间投入、 工业增加值等关键变量， 因

此， 基准回归中选择使用 ２０００—２００７ 年匹配数据， 而将 ２０００—２００９ 年的样本用于稳健性检验。



图 １　 中国金融业开放程度变动趋势

国外中间品投入进行加工装配活动， 较少从事研发设计和营销等环节， 因而具有较

低的国内增加值率， 这与毛其淋和许家云 （２０１９） 等的研究结论一致。

表 １　 不同类型企业的出口国内增加值率比较

贸易方式 一般贸易 加工贸易 混合贸易

均值 ０􀆰 ９４８５ ０􀆰 ７０８８ ０􀆰 ８５６１
所有制类型 国有企业 民营企业 外资企业

均值 ０􀆰 ９４１４ ０􀆰 ９５０１ ０􀆰 ８５８７
不同地区 东部地区 中部地区 西部地区

均值 ０􀆰 ８９１５ ０􀆰 ９４２７ ０􀆰 ９４３９

注： 作者根据中国工业与海关贸易匹配数据测算。

２􀆰 不同所有制类型以及不同地区的子样本比较。 表 １ 第 ４ 和 ６ 行的数据显示：
第一， 从不同所有制类型企业来看， 出口国内增加值率总体呈现 “民营企业＞国有

企业＞外资企业” 的特征。 其背后的原因不难理解， 相关研究表明， 民营企业具有

较高的生产效率和技术创新能力 （Ｃｈｅｎ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１７） ［３５］， 随着国内中间品市场的

不断完善和中间品供给的大量增加， 民营企业选择使用国内中间品替代进口中间

品， 其最终产品中包含较高的国内增值成分； 而外资企业在生产经营过程中通常使

用较多的国外中间投入且大多从事加工贸易， 因而具有较低的国内增加值率。 第

二， 从不同区域来看， 东部地区从事增加值贸易企业数量最多， 但总体国内增加值

率相对较低； 中西部地区虽然企业数量较少， 但出口国内增加值率相对较高， 这可

能与我国实施的渐进式开放政策以及东部地区有较高比例的企业从事加工贸易

有关。
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四、 实证结果分析

（一） 基准回归结果

本文采用逐步加入变量的方法对模型 （４） 进行固定效应模型估计， 具体结果列

于表 ２。 其中， 第 （１） 列仅加入金融业开放渗透率并控制了企业固定效应， 发现关

键变量系数在 １％水平上显著为正， 说明金融业开放有利于企业出口国内增加值率提

升； 第 （２） 列加入了时间固定效应， 结果显示， 金融业开放指标的显著性水平和影

响方向与第 （１） 列保持一致； 第 （３） — （５） 列在此基础上逐步加入企业层面控制

变量， 发现金融业开放指标依然显著为正， 但在加入了其他影响因素后， 金融业开放

对企业 ＥＤＶＡＲ 的影响效应有所减弱 （估计系数从 ０􀆰 ０２８４ 降至 ０􀆰 ００３６）； 第 （６） —
（７） 列中依次加入所有制和外资流入控制变量， 从估计结果可以看出， 金融服务开

放指标在 ５％的水平上显著为正， 说明金融业开放对企业出口国内增加值率依然具有

明显的促进作用。 这一结果初步支持了研究假说 Ｈ１。

表 ２　 基准估计结果

变量 （１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

ｆｉｎｏｐｅｎ 　 ０􀆰 ０５１３∗∗∗ 　 ０􀆰 ０２７７∗∗∗ 　 ０􀆰 ０２８４∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３７∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３６∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３０∗∗ 　 ０􀆰 ００３０∗∗

（０􀆰 ００１３） （０􀆰 ００１５） （０􀆰 ００１５） （０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１２）

ｔｆｐ ０􀆰 ０８４１∗∗∗ ０􀆰 ０５１７∗∗∗ ０􀆰 ０５１５∗∗∗ ０􀆰 ０５１２∗∗∗ ０􀆰 ０５０４∗∗∗

（０􀆰 ００３１） （０􀆰 ００２１） （０􀆰 ００２１） （０􀆰 ００２１） （０􀆰 ００２１）

ｓｉｚｅ ０􀆰 ００９９∗∗∗ ０􀆰 ００９７∗∗∗ ０􀆰 ００９７∗∗∗ ０􀆰 ００７６∗∗∗ ０􀆰 ００６８∗∗∗

（０􀆰 ０００６） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５）

ａｇｅ ０􀆰 ００３２∗∗∗ ０􀆰 ００１９∗∗∗ ０􀆰 ００１９∗∗∗ ０􀆰 ０００５ ０􀆰 ０００６∗∗

（０􀆰 ０００４） （０􀆰 ０００３） （０􀆰 ０００３） （０􀆰 ０００３） （０􀆰 ０００３）

ｗａｇｅ
－０􀆰 ０２１９∗∗∗ －０􀆰 ０１２１∗∗∗ －０􀆰 ０１２２∗∗∗ －０􀆰 ０１０７∗∗∗ －０􀆰 ０１０１∗∗∗

（０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５） （０􀆰 ０００５）

ｐｒｏｓｈａｒｅ －０􀆰 １８１４∗∗∗ －０􀆰 １８１４∗∗∗ －０􀆰 １７３４∗∗∗ －０􀆰 １７１７∗∗∗

（０􀆰 ００１４） （０􀆰 ００１４） （０􀆰 ００１４） （０􀆰 ００１４）

ｈｈｉ ０􀆰 ２８５０∗∗∗ ０􀆰 ２６３７∗∗∗ ０􀆰 ２４６７∗∗∗

（０􀆰 ０５３７） （０􀆰 ０４８０） （０􀆰 ０４５８）

ｓｏｅｄｕｍ ０􀆰 ００９２∗∗∗ ０􀆰 ００７５∗∗∗

（０􀆰 ００１１） （０􀆰 ００１１）

ｗｚｄｕｍ －０􀆰 ０１１１∗∗∗ －０􀆰 ０１０２∗∗∗

（０􀆰 ０００４） （０􀆰 ０００４）

ｆｄｉ
－０􀆰 １５１５∗∗∗

（０􀆰 ０１１６）

常数项
０􀆰 ６０６７∗∗∗ ０􀆰 ６１９０∗∗∗ ０􀆰 ５７１５∗∗∗ ０􀆰 ６０８４∗∗∗ ０􀆰 ６０８６∗∗∗ ０􀆰 ６１７２∗∗∗ ０􀆰 ６２４４∗∗∗

（０􀆰 ０００７） （０􀆰 ０００９） （０􀆰 ００５１） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００３７）
Ｆ 统计量 ４９４􀆰 ７１ ３３３􀆰 ６９ ４９４􀆰 ７１ ３ １０３􀆰 １２ ２ ６６３􀆰 ３２ ２ １７３􀆰 ０１ １ ９６０􀆰 ６４

企业固定效应 是 是 是 是 是 是 是

年份固定效应 否 是 是 是 是 是 是

Ｎ ２１２ ４６５ ２１２ ４６５ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０

Ｒ２ ０􀆰 ０２３ ０􀆰 ０２２ ０􀆰 ０５６ ０􀆰 ３８０ ０􀆰 ３８０ ０􀆰 ３８４ ０􀆰 ３８５

注：∗、∗∗和∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％和 １％水平下显著， 括号内数值为企业层面聚类稳健标准误。 限于篇幅，
下文表格均不再汇报控制变量的具体估计结果， 备索。

３６

《国际贸易问题》 ２０２１ 年第 ７ 期 经贸论坛



从其他控制变量回归结果来看， 大部分变量符合预期。 其中， 企业生产率

（ ｔｆｐ） 显著为正， 说明生产效率越高的企业往往具有越低的边际生产成本， 从而能

够获得更高的 ＥＤＶＡＲ； 企业规模和经营年限系数也显著为正， 说明规模越大和经

营年限越久的企业可以利用其规模经济、 融资渠道等优势促进 ＥＤＶＡＲ 提升； 劳动

力成本 （ｗａｇｅ） 显著为负， 说明劳动力成本上升对企业 ＥＤＶＡＲ 有明显抑制作用；
加工贸易占比 （ｐｒｏｓｈａｒｅ） 显著为负， 这是由于加工贸易企业较少使用本国中间投

入从而导致出口商品中包含的国内增加值率较低； 企业所有制的估计结果与许和连

等 （２０１７） 的结论基本一致； 外资流入变量 （ ｆｄｉ） 的估计系数显著为负， 这可能

是由于外资企业使用较多的进口中间投入从而降低出口产品的国内增加值率。
（二） 异质性分析

接下来， 本文从贸易方式、 所有制结构以及是否为高技术企业等角度考察金融

业开放对不同类型企业出口国内增加值率的异质性影响， 表 ３ 报告了具体估计结果。
１􀆰 企业出口贸易方式

我国制造业企业中有相当大的比例从事加工贸易①出口， 为此， 本文根据出口

贸易类型将企业分为一般贸易和加工贸易企业， 并通过构建加工贸易企业虚拟变量

（ｐｒｏｄｕｍ） 与金融业开放的交互项进行回归分析， 即若企业全部以加工贸易方式出

口， 则 ｐｒｏｄｕｍ＝１； 反之， 企业全部以一般贸易方式出口， 则 ｐｒｏｄｕｍ＝０。 表 ３ 第 （１）
列的估计结果显示， 核心解释变量依然显著为正， 而交互项 （ ｆｉｎｏｐｅｎ×ｐｒｏｄｕｍ） 估计

系数显著为负， 说明金融业开放对出口国内增加值率的促进作用随着加工贸易类型企

业出口占比的提高而减弱。 由于 ｐｒｏｄｕｍ 的设定未考虑混合贸易出口企业样本， 本文

参考闫志俊和于津平 （２０１９） 的做法， 改用企业加工贸易出口占比与金融业开放的

交互项 （ｆｉｎｏｐｅｎ×ｐｒｏｓｈａｒｅ） 重新进行回归， 第 （２） 列的检验结果发现， 交互项系数

同样显著为负， 与第 （１） 列保持一致。 可能的原因在于， 加工贸易企业以从事来料

或进料组装加工制造和出口为主， 其生产特征决定了此类企业较少涉及研发创新活

动， 金融业开放带来更多的融资支持对该类企业技术创新和产品增加值的提升作用有

限， 从而削弱了金融业开放对企业出口国内增加值的促进作用。
２􀆰 企业所有制类型

根据注册类型将出口企业分为国有、 民营和外资企业②进一步分析金融业开放

对不同所有制企业的影响。 回归结果如表 ３ 第 （３） － （５） 列所示。 可以发现， 金

融业开放对民营企业和外资企业出口国内增加值率具有显著的促进作用， 但对国有

企业影响不明显。 大量研究表明， 国有企业由于具有天然的政治依附性， 能够便利

且优惠地获得外部融资 （张杰等， ２０１２） ［３６］， 并且与民营和外资企业相比， 其技术

创新能力也相对较弱 （Ｃｈｅｎ ｅｔ ａｌ􀆰 ， ２０１７）， 因而金融业开放对国有企业的影响不

显著。
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①

②

依据 《中国统计年鉴》 统计数据的粗略测算， ２０００—２００９ 年我国加工贸易出口占比为 ５４􀆰 ２％， 说明制

造业企业从事加工贸易出口比较普遍。
这里未包括集体企业和股份制企业样本。



３􀆰 分技术类型

考虑到不同行业技术的差异性可能会带来异质性影响， 本文参考许和连等

（２０１７） 的方法， 依据国家统计局 《高技术产业 （制造业） 分类 （２０１３） 》 标准，
按所属行业将企业分为高技术企业和低技术企业两大类并构建高技术企业虚拟变量

与金融业开放的交互项 （ ｆｉｎｏｐｅｎ×ｔｅｃｈｄｕｍ） 进行检验。 表 ３ 第 （６） 列的估计结果

显示， 交互项系数显著为正， 表明金融业开放有利于高技术企业出口国内增加值率

提升。 原因在于， 高技术企业在生产和研发创新过程中， 往往需要大量的融资以及

为之配套的资本和技术含量较高的服务投入， 金融业开放能够为其带来融资以及高

端服务要素投入支持， 从而有利于该类企业增强技术研发和提升出口国内增加

值率。

表 ３　 异质性检验结果

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）
加工贸易
虚拟变量

加工贸易
出口比例

国有企业 民营企业 外资企业 高技术企业

ｆｉｎｏｐｅｎ 　 ０􀆰 ０２９３∗∗∗ 　 ０􀆰 ０４５０∗∗∗ 　 ０􀆰 ０００１ 　 ０􀆰 ００３２∗∗ 　 ０􀆰 ００４４∗∗ 　 ０􀆰 ００３０∗∗

（０􀆰 ００１５） （０􀆰 ００１５） （０􀆰 ００３６） （０􀆰 ００１３） （０􀆰 ００２０） （０􀆰 ００１２）

ｆｉｎｏｐｅｎ×ｐｒｏｄｕｍ －０􀆰 ２２３０∗∗∗

（０􀆰 ００３２）

ｆｉｎｏｐｅｎ×ｐｒｏｓｈａｒｅ －０􀆰 １９９６∗∗∗

（０􀆰 ００２０）

ｆｉｎｏｐｅｎ×ｔｅｃｈｄｕｍ ０􀆰 ００４５∗∗∗

（０􀆰 ００１６）
控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
０􀆰 ６４１３∗∗∗ ０􀆰 ６０５８∗∗∗ ０􀆰 ６４０１∗∗∗ ０􀆰 ６３０４∗∗∗ ０􀆰 ６０９８∗∗∗ ０􀆰 ６２４１∗∗∗

（０􀆰 ００４２） （０􀆰 ００３９） （０􀆰 ０１５９） （０􀆰 ００４４） （０􀆰 ００５０） （０􀆰 ００３７）

Ｆ 统计量 ９９２􀆰 ８２ １ ７２１􀆰 ２３ １４􀆰 ６２ ３７３􀆰 ５７ １ ９５６􀆰 ５６ １ ７８４􀆰 ７４

Ｎ １４７ ６１９ ２１１ ９２０ ５ ２７１ ７１ ９９９ １２７ ２１６ ２１１ ９２０

Ｒ２ ０􀆰 ３６２ ０􀆰 ３３４ ０􀆰 １３６ ０􀆰 ３６２ ０􀆰 ３４９ ０􀆰 ３８５

注：∗、∗∗和∗∗∗分别表示在 １０％、 ５％和 １％水平下显著， 括号内数值为企业层面聚类稳健标准误。 所有回归控
制了企业和年份固定效应。 下同。

五、 稳健性检验

为进一步检验基准模型是否具有良好的稳定性， 本部分拟从以下方面进行稳健

性分析。
（一） 内生性检验

基准回归使用的面板固定效应模型能够减少一部分由于企业个体非观测因素引

起的估计偏误， 并且本文测算的出口国内增加值率与金融业开放指标属于不同的维

度， 因而存在逆向因果关系的可能性较小； 但是其他企业层面的控制变量可能会对

出口国内增加值率带来逆向因果等内生性问题的干扰。 为缓解上述内生性问题的可

能影响， 本文使用工具变量法进行检验。
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首先， 借鉴 Ｂｅｖｅｒｅｌｌｉ 等 （２０１７）、 侯欣裕等 （２０１８） ［３７］的做法， 通过测算同时

期印度金融业开放渗透率指标作为中国金融业开放的工具变量。 其合理性在于， 本

文使用的金融业开放指标是基于一国制定的服务业开放政策措施测算得到的， 而经

济发展水平较为接近的邻国之间在实施产业开放政策方面往往具有很强的相似性，
并且印度也是在政府主导下对高度垄断的金融业采取渐进式开放策略， 与中国金融

业开放进程相关； 同时中国微观企业的生产经营活动不会影响印度对金融业开放政

策的制定， 因而从理论上来说， 使用印度金融业开放指数符合工具变量选取条件。
具体构造方法为： ｆｉｎｏｐｅｎＩＶ

ｃｎ ＝ ｆｉｎｏｐｅｎｉｎｄ × ＳＩｉｎｄ－ｃｎ 。 其中， ｃｎ 和 ｉｎｄ 分别代表中国和印

度， ｆｉｎｏｐｅｎＩＶ
ｃｎ 表示中国与印度金融业开放相似度指数的加权平均值， 权重为 ＳＩｉｎｄ－ｃｎ

＝ １ － ［
ＰＧＤＰ ｉｎｄ

ＰＧＤＰ ｉｎｄ ＋ ＰＧＤＰｃｎ
］

２

－ ［
ＰＧＤＰｃｎ

ＰＧＤＰ ｉｎｄ ＋ ＰＧＤＰｃｎ
］

２

， ＰＧＤＰｃｎ 和 ＰＧＤＰ ｉｎｄ 分别为中国

和印度的人均 ＧＤＰ。 表 ４ 第 （１） 列报告了使用工具变量 ｆｉｎｏｐｅｎＩＶ
ｃｎ 的估计结果。 表

４ 第 （１） 列的数据显示， 工具变量通过了不可识别和弱工具变量检验， 即工具变

量满足外生性条件， 说明使用上述方法构造的工具变量合理有效； 从具体估计系数

来看， 关键解释变量均通过显著性检验且系数大小和方向与基准估计保持一致， 这

意味着在缓解了内生性问题后， 金融业开放促进企业出口国内增加值率这一结论依

然成立。

表 ４　 稳健性检验结果

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７）

工具变量
估计

工具变量
估计

Ｔｏｂｉｔ 模型
估计

更换 ＥＤＶＡＲ
测算方法

使用 ２０００—
２００９ 年样本

金融业 ＦＤＩ
渗透率指数

使用 ＷＩＯＤ
投入产出表

测算

ｆｉｎｏｐｅｎ 　 ０􀆰 ００６５∗∗∗ 　 ０􀆰 ００４３∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３０∗∗∗ 　 ０􀆰 ００４０∗∗∗ 　 ０􀆰 ０００８
（０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１６） （０􀆰 ０００９） （０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１２）

ｆｉｎｆｄｉ ０􀆰 ００１３∗

（０􀆰 ０００８）

ｆｉｎｏｐｅｎｃｎ 　 ０􀆰 ００７２∗∗∗

（０􀆰 ００１７）
控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
０􀆰 ６２０２∗∗∗ ０􀆰 ６３７２∗∗∗ ０􀆰 ６１６７∗∗∗ ０􀆰 ５９００∗∗∗ ０􀆰 ７０２７∗∗∗ ０􀆰 ６２４４∗∗∗ ０􀆰 ６２０１∗∗∗

（０􀆰 ００３６） （０􀆰 ００６２） （０􀆰 ００２０） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００２５） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００３９）
Ｆ 统计量 １ ９８３􀆰 ２０ ６１９􀆰 ３４ １ ９５０􀆰 ３８ １ ８６０􀆰 ５６ １ ９６０􀆰 ３４ １ ９４４􀆰 ７１
Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ

－Ｐａａｐ ｒａｎｋ ＬＭ χ２

统计量
６ ５６２􀆰 ７３７ ３ ３８１􀆰 ３０７

Ｋｌｅｉｂｅｒｇｅｎ－Ｐａａｐ
Ｗａｌｄ ｒａｎｋ
Ｆ 统计量

６􀆰 ９ｅ＋０５ ６􀆰 １ｅ＋０５

Ｎ ２１１ ９２０ ８４ ８８３ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ ２５２ ０７６ ２１１ ９２０ ２００ ７６１
Ｒ２ ０􀆰 ３８４ ０􀆰 ３７６ ０􀆰 ２３９ ０􀆰 ３８５ ０􀆰 ３６５ ０􀆰 ３８５ ０􀆰 ３９０

其次， 参考许和连等 （２０１７） 的做法， 直接使用滞后一期和滞后二期的金融

业开放指标作为工具变量进行面板 ＩＶ 估计。 表 ４ 第 （２） 列的结果显示， 使用滞
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后一期和滞后二期的工具变量同样通过不可识别和弱工具变量检验， 并且核心解释

变量依然显著为正， 说明本文的估计结论具有良好的稳定性。
（二） 更换估计方法

由于被解释变量企业 ＥＤＶＡＲ 的取值位于 （０， １） 区间， 属于设限数据， 使用

传统的估计方法可能产生估计偏差问题。 为此， 本部分利用双限制 Ｔｏｂｉｔ 模型对模

型 （１１） 重新进行估计， 结果列于表 ４ 第 （３） 列。 表中数据显示， 金融业开放变

量依然显著为正， 与基准回归结论一致， 说明本文的核心结论不随估计模型的变化

而改变。
（三） 替代变量检验

１􀆰 更换 ＥＤＶＡＲ 测算方法。 在基准回归中， 本文假定国内中间品投入中所包含

的国外成分 δ 为 ５％。 接下来， 我们将 δ 设为 １０％重新测算 ＥＤＶＡＲ 并进行回归分

析。 表 ４ 第 （４） 列的结果表明， 在更换 ＥＤＶＡＲ 测算方法后， 关键解释变量依然

显著为正并且系数未发生实质性改变， 说明关键变量的测算较为合理。
２􀆰 更换数据样本。 接下来， 本文进一步使用 ２０００—２００９ 年样本重新检验金融

业开放对企业出口国内增加值的影响①。 表 ４ 第 （５） 列的结果表明， 金融业开放

对企业出口国内增加值率仍然有正向作用， 但未通过显著性检验， 这可能是由于

２００８ 年后工企数据库缺失较多关键变量， 从而引起估计结果存在偏差。
３􀆰 更换金融业开放测算指标。 服务业 ＦＤＩ 是一国服务业开放的重要内容， 为

进一步检验基准结果是否稳健， 本文使用金融业 ＦＤＩ 渗透率指数作为金融业开放的

替代变量进行回归分析， 表 ４ 第 （６） 列报告了具体估计结果。 表中数据显示， 金

融业 ＦＤＩ 渗透率指标通过 １０％的显著性水平检验且系数为正， 即金融业 ＦＤＩ 开放

对企业出口国内增加值率同样具有明显的促进作用， 说明外资金融机构进入有利于

企业获得更多的资本和技术含量更高的金融服务要素投入进而促进出口国内增加值

率提升。 这一结果再次支持了研究假说 Ｈ１。
４􀆰 更换投入产出数据。 由于我国投入产出表每 ５ 年才更新一次， 不能反映行

业投入产出比例随时间的变化关系。 为此， 我们使用 ＷＩＯＤ 提供的国别投入产出表

数据测算历年中国制造业行业的金融服务投入产出比例， 并以此为权重重新测算得

到金融业开放渗透率 （ ｆｉｎｏｐｅｎｃｎ）。 表 ４ 第 （７） 列的结果显示， 关键解释变量依然

显著为正并且估计系数未发生实证性改变， 再次表明金融业开放对企业出口国内增

加值率的促进作用这一结论较为稳健。

六、 机制检验与拓展分析

（一） 影响机制检验

以上分析讨论了金融业开放与企业出口国内增加值率之间的关系并且验证了假
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①参考许和连等 （２０１７） 的方法对相关变量进行处理： 首先， 对出口国内增加值率的测算， 不考虑国内

中间投入的间接进口问题； 其次， 关于生产率 ｔｆｐ 的测算， 利用方程 ｔｆｐ＝ ｌｎ （ｙ ／ ｌ） －ｓ×ｌｎ （ｋ ／ ｌ） 进行估算， 其

中， ｙ 用企业工业总产值表示， ｋ 为固定资产总额， ｌ 为企业就业人数， ｓ 表示生产函数中资本的贡献度， 将

其设定为 １ ／ ３。



说 Ｈ１。 接下来， 本文进一步检验研究假说 Ｈ２， 即金融业开放对企业出口国内增加

值率的具体影响机制。 依据理论分析结论， 本文选用企业成本加成和研发创新作为

中介变量进行影响机制检验， 将计量模型构建如下：
　 　 ｌｎＥＤＶＡＲ ｉｊｔ ＝ ａ０ ＋ ａ１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎｉｊｔ ＋ γＸ ＋ υｉ ＋ υ ｊ ＋ εｉｊｔ （７）
　 　 ｌｎｍｋｐｉｊｔ ＝ ｂ０ ＋ ｂ１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎｉｊｔ ＋ ηＸ ＋ υｉ ＋ υ ｊ ＋ εｉｊｔ （８）
　 　 ｌｎＥＤＶＡＲ ｉｊｔ ＝ ｃ０ ＋ ｃ１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎｉｊｔ ＋ ｃ２ ｌｎｍｋｐｉｊｔ ＋ ρＸ ＋ υｉ ＋ υ ｊ ＋ εｉｊｔ （９）
　 　 ｌｎｒｄｉｊｔ ＝ ｄ０ ＋ ｄ１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎｉｊｔ ＋ θＸ ＋ υｉ ＋ υ ｊ ＋ εｉｊｔ （１０）
　 　 ｌｎＥＤＶＡＲ ｉｊｔ ＝ ｅ０ ＋ ｅ１ ｌｎｆｉｎｏｐｅｎｉｊｔ ＋ ｅ２ ｌｎｒｄｉｊｔ ＋ φＸ ＋ υｉ ＋ υ ｊ ＋ εｉｊｔ （１１）
其中， ｍｋｐ 为企业成本加成， 本文采用 Ｄｅ Ｌｏｅｃｋｅｒ 和 Ｗａｒｚｙｎｓｋｉ （２０１２） ［３８］ 提

出的生产函数估计法测算企业加成率①， 具体表达式为： ｍｋｐｉｔ ＝ ρｍ
ｉｔ （ϑｍ

ｉｔ ）
－１ 。 其中，

ｍ 表示中间投入要素， ϑｍ
ｉｔ 表示中间投入占企业销售收入的比重， ρｍ

ｉｔ 表示中间投入产

出弹性， 利用超越对数生产函数进行参数估计求得； ｒｄ 为企业研发创新， 使用新

产品产值表示。
表 ５ 报告了中间机制检验具体结果。 其中， 第 （１） 列为金融业开放与企业

ＥＤＶＡＲ 关系的基准估计 （同表 ２ 第 （６） 列）， 第 （２） － （３） 列单独检验成本加

成效应。 第 （２） 列的结果显示， 金融业开放系数显著为正， 说明在控制了其他变

量后， 金融业开放有利于企业成本加成提升。 第 （３） 列的估计结果表明， 成本加

成的系数显著为正， 这表明金融业开放有利于企业降低生产成本进而通过成本加成

渠道提升企业 ＥＤＶＡＲ。 第 （４） 和 （５） 列检验研发创新效应， 估计结果同样表

明， 金融业开放能够通过促进研发创新进而对企业 ＥＤＶＡＲ 产生正向作用。 由此可

见， 引起企业成本加成和研发创新变动是金融业开放影响企业出口国内增加值率的

可能路径。 研究假说 Ｈ２ 在此得到了验证。

表 ５　 中间机制检验结果

变量
（１） （２） （３） （４） （５）

ＥＤＶＡＲ ｍｋｐ ＥＤＶＡＲ ｒｄ ＥＤＶＡＲ

ｆｉｎｏｐｅｎ 　 ０􀆰 ００３０∗∗ 　 ０􀆰 ０３３６∗∗∗ 　 ０􀆰 ００１７ 　 ０􀆰 ７１９５∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３０∗∗

（０􀆰 ００１２） （０􀆰 ００１８） （０􀆰 ００１２） （０􀆰 ０７４２） （０􀆰 ００１２）

ｍｋｐ ０􀆰 ０４０１∗∗∗

（０􀆰 ００１７）

ｒｄ ０􀆰 ０００１
（０􀆰 ０００１）

控制变量 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
０􀆰 ６２４４∗∗∗ ０􀆰 １７０３∗∗∗ ０􀆰 ６１７６∗∗∗ －６􀆰 ５８９０∗∗∗ ０􀆰 ６１９１∗∗∗

（０􀆰 ００３７） （０􀆰 ０１８２） （０􀆰 ００３３） （０􀆰 １８３８） （０􀆰 ００３６）
Ｆ 统计量 １ ９６０􀆰 ６４ ４０７􀆰 ６９ １ ７９９􀆰 ５７ ５２０􀆰 ５９ １ ７３５􀆰 １３

Ｎ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ １８１ ２８０ １８１ ２８０ １８１ ２８０
Ｒ２ ０􀆰 ３８５ ０􀆰 ２８０ ０􀆰 ３８８ ０􀆰 １３２ ０􀆰 ３８６
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（二） 加入关税的影响

在基准模型中， 本文未考虑关税对从事附加值贸易企业的产品出口和中间品进

口活动的影响， 接下来， 进一步在模型中加入最终品关税 （ｏｕｔｐｕｔｔａｒｉｆｆ） 和中间品

关税 （ ｉｎｐｕｔｔａｒｉｆｆ） 指标以考察关税的潜在作用， 估计结果列于表 ６ 第 （１） 列。 从

中可以看出， 金融业开放对企业出口国内增加值率仍然具有明显的促进作用； 最终

品关税系数显著为负， 说明最终品关税降低有利于企业出口进而能够提高出口国内

增加值率； 而中间品关税系数也显著为负， 说明中间品关税降低有利于企业出口国

内增加值率的提高。 这是因为， 一方面， 中间品关税减免能够降低企业使用进口中

间品的成本； 另一方面， 有利于企业使用技术含量更高的进口关键零部件， 两方面

的作用促进中间品进口关税对企业出口国内增加值率产生正向促进作用。 这与毛其

淋和许家云 （２０１９） 等的研究结论一致。

表 ６　 拓展分析结果

变量

（１） （２） （３） （４） （５） （６）

关税的影响
金融市场化

的影响
不同行业
的影响

东部地区 中部地区 西部地区

ｆｉｎｏｐｅｎ 　 ０􀆰 ００３５∗∗∗ 　 －０􀆰 ０１３０∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３２ 　 ０􀆰 ００３１∗∗ 　 ０􀆰 ００５６∗∗∗ 　 ０􀆰 ００３２
（０􀆰 ００１４） （０􀆰 ００４５） （０􀆰 ００２４） （０􀆰 ００１４） （０􀆰 ００１８） （０􀆰 ００２７）

ｆｉｎｏｐｅｎ×ｍａｒｋｅｔｄｕｍ ０􀆰 ００７２∗∗∗

（０􀆰 ００２０）

ｆｉｎｏｐｅｎ×ｆｉｎａｎｃｅ ０􀆰 ０１０５∗∗

（０􀆰 ００４１）

ｆｉｎａｎｃｅ －０􀆰 ０１６１∗∗∗

（０􀆰 ００２４）

ｏｕｔｐｕｔｔａｒｉｆｆ －０􀆰 ００２７∗∗∗

（０􀆰 ０００４）

ｉｎｐｕｔｔａｒｉｆｆ
－０􀆰 ００９９∗∗∗

（０􀆰 ０００９）
控制变量 控制 控制 控制 控制 控制 控制

常数项
０􀆰 ６０４７∗∗∗ ０􀆰 ６２４２∗∗∗ ０􀆰 ６２８０∗∗∗ ０􀆰 ６２２０∗∗∗ ０􀆰 ６５５０∗∗∗ ０􀆰 ６６９８∗∗∗

（０􀆰 ００４３） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００３７） （０􀆰 ００４１） （０􀆰 ００６０） （０􀆰 ００８１）
Ｆ 统计量 １ ６２６􀆰 ８８ １ ７８４􀆰 ７７ １ ６４３􀆰 ２６ １ ９０６􀆰 ４３ ３９􀆰 １３ １６􀆰 ４９

Ｎ ２１０ ５２４ ２１１ ９２０ ２１１ ９２０ １９２ ８６６ １２ ９２４ ６ １３０
Ｒ２ ０􀆰 ３８６ ０􀆰 ３８５ ０􀆰 ３８６ ０􀆰 ３８５ ０􀆰 ２２５ ０􀆰 １９２

（三） 金融市场化的影响

由上文分析可知， 金融业开放指标主要基于国家制定的金融业开放政策文件测

算得到， 但该指标未能反映一国国内金融市场发育程度的影响。 樊纲等 （２０１０） ［３９］

的研究表明， 中国各地区金融市场化程度差异明显①， 这不仅会影响不同地区企业

获得信贷资源的难易程度， 而且也会因为金融市场体系不完善加剧资源配置不均
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①樊纲等 （２０１０） 主编的 《中国市场化指数》 数据显示， ２０００—２００９ 年期间， 浙江金融市场化指数最

高， 平均为 １０􀆰 ５６； 西藏自治区最低， 仅为 ２􀆰 ６５， 二者相差悬殊， 由此也可反映中国各地区之间金融发展水

平存在显著差距。



衡， 进而影响金融业开放对企业出口国内增加值率的促进效应。 为此， 本文根据样

本期间金融市场化指数中位数构建虚拟变量， 并在基准分析中加入金融业开放与金

融市场化虚拟变量的交互项 （ ｆｉｎｏｐｅｎ×ｍａｒｋｅｔｄｕｍ） 以考察地区金融发展水平的影

响。 表 ６ 第 （２） 列的估计结果显示， 交互项系数显著为正， 这说明地区金融发展

水平进一步强化了金融业开放对企业出口国内增加值率的促进作用。
（四） 对外部融资依赖度行业的影响

由于不同行业对外部融资的需求存在差异， 本部分进一步考察金融业开放对不

同外部融资依赖度行业的影响①， 为此， 本文在基准模型中引入金融业开放与行业

外部融资依赖度的交互项 （ ｆｉｎｏｐｅｎ×ｆｉｎａｎｃｅ）。 表 ６ 第 （３） 列的估计结果显示， 交

互项系数通过显著性检验且为正， 说明金融业开放对外部融资依赖度较高行业中的

企业 ＥＤＶＡＲ 的促进作用更为明显， 这再次表明金融业开放带来的融资扩张以及融

资成本降低有利于缓解企业融资约束， 并对外部融资依赖度较高的企业 ＥＤＶＡＲ 影

响更为突出。
（五） 地区经济发展水平的影响

自改革开放以来， 在实施渐进式开放战略的影响下， 我国各地区之间经济发展

程度不均衡现象日益明显。 为此， 本文将企业按照所属区域划分为东部、 中部和西

部地区分别考察金融业开放对不同区域企业 ＥＤＶＡＲ 的异质性影响。 表 ６ 第 （４） －
（６） 列的结果显示， 金融业开放对东部和中部地区企业出口国内增加值率均有显

著的促进作用， 但未对西部地区企业产生明显作用， 可能的原因在于， 西部地区总

体开放程度较低， 市场发育程度较缓慢， 尤其是金融市场化程度与东中部存在较大

差距， 进而导致金融业开放对西部地区企业缓解融资约束的作用有限， 进而表现为

未对西部地区企业出口国内增加值率产生明显促进作用。

七、 结论与启示

当前， 中国经济正处于转型升级的攻坚阶段， 大力提升企业出口附加值是推动

制造业价值链向中高端攀升、 实现贸易高质量发展的关键。 企业出口附加值的提高

不仅需要传统生产要素的投入， 而且更依赖于大量的外部融资以及优质的金融服务

对创新资源的有效支持。 基于此， 本文首先基于 Ｋｅｅ 和 Ｔａｎｇ （２０１６） 的理论框架

探讨了金融业开放对企业出口国内增加值率的影响机制， 然后利用 ２０００—２００９ 年

中国工业企业与海关贸易匹配数据对二者的关系进行实证检验。 结果发现： （１）
金融业开放有利于企业出口国内增加值率提升， 这一结果在进行内生性问题处理、
更换关键变量测算方法、 加入关税的影响等一系列稳健性检验后依然成立； （２）
金融业开放对出口国内增加值率的正向效应随着加工贸易类型企业出口比重的提高

而减弱， 并且对民营和外资企业以及高技术企业的促进作用明显； （３） 影响机制

检验表明， 金融业开放带来的融资约束纾解和资源配置改善通过成本加成及研发创

新渠道影响企业出口国内增加值率； （４） 从地区经济和金融发展水平差异来看，
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①行业外部融资依赖度指标数据来自于 Ｒａｊａｎ 和 Ｚｉｎｇａｌｅｓ （１９９８）。



金融业开放对东部和中部地区企业的影响效应显著， 同时地区金融发展水平进一步

强化了金融业开放对企业出口国内增加值率的促进作用。
本文的研究结论具有较强的政策含义。 首先， 本文的研究结果表明， 金融业开

放对企业提高出口增加值以及国际分工地位具有积极作用， 因此， 在当前错综复杂

的国内外经济环境下， 中国应在遵循审慎开放原则的基础上持续推进金融市场开

放， 不断扩大融资来源、 优化金融市场结构以及提高金融服务效率， 增强企业对金

融资源的可获得性， 从而激励企业加大研发投资和增强技术创新能力， 从而不断完

善国内中间品市场， 推动产品附加值和产业国际竞争力提升。 其次， 考虑到金融业

开放对中部地区企业出口国内增加值的影响更为明显， 且地区金融发展水平显著强

化金融业开放的促进作用， 对此， 中国在推进金融业开放的同时， 需要重视国内金

融市场化改革， 努力缩小各地区间金融发展差距， 尤其要加强中西部地区金融市场

培育， 充分发挥金融部门的资源整合与配置功能， 为中西部地区产业价值链攀升以

及企业转型发展提供多方位支持。 此外， 中国政府仍需不断完善金融市场体系和相

关制度建设， 采取有效措施引导金融业开放带来的信贷资源和外资金融机构重点支

持民营以及资本和技术密集型企业的研发创新活动， 切实促进此类企业市场竞争能

力及国际分工地位的提升， 从而为中国经济高质量发展提供源源不断的动力支持。
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