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摘 要：新近的实证研究表明，全球范围内国有股份占比高的银行更倾向于在衰

退期进行信贷扩张，形成独特的信贷反周期性。本文以一个经典的不对称信息银行

信贷模型为基础，引入 Nash 议价机制来分析国有和私人股东之间不同信贷偏好如
何影响银行的信贷政策。理论结果表明刺激性货币、金融政策对不同股权结构的银

行具有异质性影响：给定同样的政策刺激力度，国有股权占比高的银行其贷款利率

下降更多、信贷增长更快且贷款平均风险更高。基于中国 148家商业银行 2005–2014
的年度面板数据，初步的实证结果支持主要的理论结果。本文从而为国有股份高占

比银行信贷反周期性现象提供了一个理论机制解释。
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1 引言

以银行信贷为代表的广义金融中介体系信贷在宏观经济运行中扮演了一个核心角色。广泛

的实证经验表明，在经济周期中，银行信贷（为简略，兼指金融中介信贷）具有天然的顺周期特

性：当经济处于扩张期时，平均银行贷款利率下降且信贷标准下降，加总银行信贷高涨；而经济

处于衰退期时，银行信贷总体呈相反变化。关于银行信贷顺周期性的经济机制，过去二十年间

已经形成了以 Bernanke et al. (1999) 和 Kiyotaki & Moore (1997) 为代表的标准金融加速器理
论。2007–08年次贷危机的经验进一步加强了经济学界对银行等中介机构经营、风险等周期性效
应的认识，促使经济学界从理论和实证两方面深入研究政府反周期货币、金融政策对银行信贷

及宏观总量的刺激性作用。

一系列新近的实证研究揭示出银行股权结构对其信贷决策的重要影响，特别是发现了国有

银行或国有股权占比高的银行呈现出信贷非周期性甚至是反周期性。Bertay et al. (2015) 基于
全球 111 个国家 1633 家银行的数据，发现次贷危机期间国有银行贷款显著增加，而不良贷款率
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没有明显的改变；Coleman & Feler (2015) 以巴西全国范围内银行数据为基础，发现地方政府对
银行持股比例高的地区其信贷可得性显著较高。潘敏、张依茹 (2012, 2013) 与储著贞、梁权熙、
蒋海 (2012) 基于中国商业银行面板数据的实证分析表明，银行的股权结构显著影响其信贷决策
的周期性，即高国有股权银行在经济衰退压力下信贷投放明显提高。

上述实证研究揭示了银行股权结构对于其信贷周期性具有重要影响，但对其背后经济机制

并未做更深入的理论探索。本文的第一个目标着眼于填补这一理论空缺。我们认为，高国有股

权银行的反周期性与金融加速器理论所指出的银行信贷顺周期性并不是矛盾的。高国有股权银

行的反周期特性来源于反周期货币、金融刺激政策与银行股权结构的交互作用。为了从理论上

清晰阐述这个观点，我们以一个经典的信息不对称信贷市场模型 (de Meza & Webb, 1987, 简记
为 DMW 模型) 为基础，1 通过 Nash 议价（Nash bargaining）机制引入了国有股东和私人股东
之间偏好差异及其对银行信贷决策的共同影响。在这一简洁的模型设置下，我们严格推导了内

生均衡信贷利率、平均不良贷款率和信贷总量对外生的国有股权比例及货币、金融政策变量的

依赖关系（一阶导），以及两个外生变量对内生变量共同作用的效果（二阶导）。

理论分析表明，国有股权比例的提高和政策刺激均会导致贷款利率的下降，平均不良贷款

率的上升以及信贷总量的增长。更重要的，国有股权比例的提高会加大政策刺激对银行信贷的

边际作用；换言之，高国有股权银行在货币、金融政策作用下信贷顺周期性会减弱，甚至在政

策刺激下出现信贷反周期性。这为前述实证规律给出了一个直观的理论机制解释。据我们所知，

该模型是银行股权结构引致反周期政策异质性方面的第一个严格理论模型，也是本文最主要的

贡献。

为了进一步验证本文的理论模型，我们搜集 2005–2014 年间中国 148 家商业银行的年度面
板数据进行实证检验。其中主要的银行财务数据来自 Bankscope 数据库；关键变量银行国有股
权比例来源于银行的年报。利用成熟的面板 GMM 方法，我们检验了主要的理论预测，特别是
银行信贷行为变量关于国有持股比例与货币（金融）政策变量交叉项系数的正负。实证结果支

持理论模型的主要结论，从而进一步支持了股权结构及银行信贷反周期相关性源于股权结构与

反周期政策交互作用的理论观点。

本文的结构安排如下。本节余下部分叙述本文与相关文献的联系，进一步指明本文的贡献。

第二节陈述理论模型的基本设定。第三节对基准模型进行深入分析，推导国有股权、货币政策

对银行信贷的一阶影响。第四节研究基准模型的一个简单动态拓展，从而获得对股权结构、货

币政策交互作用的定性结果。第五节讨论了数据来源及变量选择，特别是对国有股权数据，并对

理论模型进行实证检验。文末附录包括较进一步的辅助性理论分析和详细的银行年报数据说明。

1.1 文献综述

本文的研究主题与两大类已有文献密切相关：(i) 货币政策传导机制的银行信贷渠道和 (ii)
银行股权结构对其经营行为的影响。我们将分别简述本文与两类文献的联系。

过去三十年来货币政策传导机制的一个重要进展是以银行等金融中介为核心的微观机制的

理解。以 Kashyap & Stein (2000) 为代表的实证研究基于面板数据并利用银行规模、资本充足
率、流动性比率的差异影响成功识别出货币政策的银行信贷渠道，即货币政策变动对银行贷款

价、量的影响。同时期的银行微观理论模型，如 Holmström & Tirole (1997)和 Repullo & Suarez

1DMW 模型与 Stiglitz & Weiss (1981) 的信贷配给模型一脉相承，同为微观银行机制不对称信息方法的经典理
论模型。DMW 模型结构简单、蕴含丰富，便于进行理论分析。下文会进一步阐述选取该模型的原因。
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(2000)，也特别突出了银行资本结构对银行信贷行为的影响。作为基本银行信贷渠道研究的一个
后续，次贷危机催生的银行风险承担渠道研究也在很大程度上延续了以银行资本结构为主要的

（甚至唯一）关注点。国外代表性的实证研究如 Jiménez et al. (2014)，理论研究如 Dell’Ariccia
et al. (2014)。国内代表性的实证研究包括张雪兰、何德旭 (2012)，徐明东、陈学彬 (2011, 2012)，
江曙霞、陈玉婵 (2012)，牛晓健、裘翔 (2013)；这些研究使用了不同的银行风险度量，均得出
资本充足率对银行风险承担渠道有异质性影响。以上文献的出发点以银行资本结构为主，而本

文的研究重点是银行的股权结构——集中于国有股权比例——对货币政策传导银行信贷渠道的

影响。

政府持股对银行经营本身以及更广泛的经济增长的影响是一个经典研究领域。La Porta
et al. (2002) 开创性的使用了跨国银行数据，克服了早前研究的数据局限，得到的实证结果支持
其总结归纳出的政府持股“政治”观点。2 国内也已形成了一个比较系统的关于银行股权结构

的实证研究文献，有代表性的初期文献包括李维安、曹廷求 (2004) 和曹廷求、郑录军、于建霞
(2006)基于问卷调查的截面研究；以及新近基于银行面板数据的分析，如曹廷求、朱博文 (2012,
2013)，祝继高、饶品贵、鲍明明 (2012)。新近文献的基本结论一致肯定了高政府持股对银行信
贷投放的促进作用（国有股权的一阶效果）。3

相比较而言，国有股权对银行信贷周期性影响（而非长期银行绩效、经济发展影响）直到近

几年才开始受到关注。除去前面已经提到的 Bertay et al. (2015) 以及 Coleman & Feler (2015)，
Micco & Panizza (2006) 最早对国有银行信贷周期性进行了研究，发现国有银行信贷对宏观环
境的敏感性低于私人银行，即顺周期性更弱。Cull & Martínez Pería (2013) 对比了金融危机前
后拉美地区和东欧地区不同类型银行（国有、外资等），发现前者的国有银行在危机之后大幅增

加了信贷投放。针对这个异质性现象，Duprey (2015) 进行了更深入的研究，发现控制了银行资
金供给面、经济发展水平等因素后，国有银行信贷周期性普遍弱于私有银行，且这一反周期性

不但来源于经济衰退时较高的信贷增速，还来源于经济扩张时较低的信贷增速。4

本文在理论建模方面主要参考了两方面的文献。首先是前文已经提及的不对称信息银行信

贷市场模型。不对称信息造成的信贷市场摩擦已经被公认为银行等金融中介的一个重要存在原

因；5 与此同时，不对称信息的设定还为讨论银行信贷风险提供了天然的平台。6 其次，在政府

持股影响方面，我们借鉴了 Boycko et al. (1996) 及 Willner (2001) 研究一般企业私有化问题时
提出的政府-私人股东议价方法。具体而言，我们假定私人股东目标函数为其所获得的银行净利
润，政府股东的目标函数为信贷总量；而最终的信贷决策通过政府-私人股东之间的 Nash 议价
决定。把 Nash 议价方法植入不对称信息银行信贷模型是本文的一个创新；下文的分析表明这

2La Porta et al. (2002) 总结的另一观点为政府银行持股的“发展”观点。“政治”观点强调政府持股的的主要动
机是政治得益，而一般对经济增长造成负面影响。而“发展”观点强调政府持股能够克服纯私营银行所面临的负外

部性，从而对经济增长产生正面影响。重要的后续实证研究包括 Sapienza (2004) 与 Dinç (2005)，大多支持“政治”
观点。与此不同，也有使用跨国面板数据的新近研究表明国有银行促进经济发展，如 Andrianova et al. (2012)。

3英文文献的主要关心国有股权对银行绩效的影响及相关的银行私有化问题。对较早文献的总结见 Megginson
(2005) 及 Journal of Banking and Finance 的当期特刊。该批文献的一个主要结论是国有银行经营效率更低，而可
能的重要原因是信贷投放流向低效率项目 (Iannotta et al., 2007, Cole, 2009) 从而降低银行收入。不过近来也有研
究指出国有和私人银行的相对效率与一国经济发展水平密切相关 (Altunbas et al., 2001, Micco et al., 2007)，且制
度环境因素而非单纯政治动机对国有银行的存在更具解释力 (Andrianova et al., 2008)。

4Deng et al. (2015) 也强调了中国银行业政府持股对中国实现刺激性信贷政策的作用；但其关注的焦点在于刺激
政策，而非银行政府持股异质性的影响。

5最早论证这一点的经典文献为 Leland & Pyle (1977)，参见 Gorton & Winton (2003, sec. 2)。
6参见 Dell’Ariccia & Marquez (2006) 对银行信贷标准的理论分析。
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一简洁的模型具有丰富且直观的理论预测。

在实证研究方面，储著贞、梁权熙、蒋海 (2012) 与曹廷求、朱博文 (2012, 2013) 的研究同
样讨论了股权结构对货币政策传导可能具有异质性影响。前者使用双重差分方法，通过股权结

构与危机后政策调控期（2009–10）虚拟变量的交叉项系数来检验股权结构的异质影响，因此在
解释实证结果时很难区分其与股权结构对信贷周期异质性作用的差别。7 与之不同，我们的研究

直接使用股权结构与政策变量的交叉项，从而获得更清晰的实证结果。本文与曹廷求、朱博文

(2012, 2013) 的主要差别在于，后者考虑第一大股东国有属性虚拟变量与政策变量的交叉项，而
我们直接使用了国有股份占比构造交叉项。从理论模型的角度看，国有股份占比是更为合适的

变量。

2 理论模型

2.1 基本设定

考虑一个单期的信贷市场模型，包括两类经济主体：无穷（连续）多个企业，由 [0, 1] 区间

表示，以及一个银行；两类主体均为风险中性。每个企业都可以投资一个项目进行生产。每个项

目在期初均需 1 单位不可分初始投资；期末项目成功后的收益为 R > 1，失败后收益为 0。不同
企业投资项目的成功概率不同，用 p ∈ [0, 1] 表示，其累积分布函数为 F (p)，密度函数为 f(p)；

各个企业投资项目成功与否是互相独立的。每个企业拥有相同的初始可抵押资产 W < 1，期末

项目失败时可用来部分偿还贷款，而项目成功时的收益 R 则理解为包涵了 W 的价值。由于初

始资产不足以支付项目总投资，企业需要向银行借款 B = 1−W。企业受有限责任保护。银行

的贷款资金来源有两部分。其一为股东投入的资本 K > 0，包括国有股东资本 αK 和私人股东

资本 (1− α)K；α ∈ [0, 1] 表示国有持股比例。其二为银行吸收的存款 D > 0。因此，对每笔贷

款有 B = K +D。8

模型中一个基本的经济摩擦在信息不对称：成功概率 p 是各个企业的私人信息。银行无法

知晓特定企业的成功概率，但其作为金融中介的专业优势在于掌握 p 的分布 F (·)，因此有可能
通过平均众多企业的个体风险获得超额收益。作为信贷市场中唯一的贷款方，该银行在制定信

贷决策时有垄断性的市场权力。9 我们用银行贷款利率 r ≥ 0 来表示银行的信贷决策变量。与此

不同，我们假设银行在存款市场中是价格接受者，支付利率 ρ ≥ 0。10 这里的 ρ 是一个广义的

资金成本概念，可以理解为存款利率、银行间借贷市场利率以及由资金供给约束（如货币供给）

带来的溢价成本。尽管我们的模型不直接考虑央行货币等金融政策制定问题，但我们默认央行

7与直接使用政策变量相比，时间虚拟变量包含的信息严格大于政策变量。从这个角度看，储著贞、梁权熙、蒋海

(2012) 的研究与潘敏、张依茹 (2012, 2013) 更为接近。
8我们考虑的是一个简化的银行资产负债表。银行的负债方由资本和存款两部分构成，资产方只有贷款而没有流动

性资产（如存款准备金及债券）。我们不考虑银行的资本约束，而是假定银行的资本总额处于监管要求范围内。

9Willner (2001) 在分析政府-私人股东议价问题是考虑了多家企业寡头竞争的情形，但由于每个企业依然保有一
定的市场权力，因此竞争性因素的考虑并没有实质上改变股权结构的影响机制。为后续分析，我们只考虑单个银行情

形。从世界范围来看，学界公认各国的银行都具有一定的市场权力，而银行业总体是远离完全竞争状态的 (Degryse
& Ongena, 2008)。就我国的情况而言，一般认为银行业市场化竞争程度相比国际水平更低，各银行均享有较高的市
场权力，特别是在贷款业务中；参见杨天宇、钟宇平 (2013)。

10在关注信贷市场问题的理论文献中，这是一个常用的简化假设。一般而言，信贷市场中的信息摩擦被认为是银行

市场权力的重要来源，特别是相对于存款市场。就中国的实际情况看，尚未完全放开的居民存款利率管制，以及市场

竞争较为充分的银行间市场，都在很大程度上限制了银行在存款方的市场权力。
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控制 ρ 的变动，且 ρ 对银行来说是一个外生变量。11

以 ρf 表示经济中的平均资本回报率，且总假设 ρf > ρ。12 投资项目的效率（福利）性质

将通过 ρf 来衡量。同时，各个企业也可以选择把初始资产 W 投资于回报率为 ρf 的资产，而

非其个体投资项目。为明确起见，我们的模型不考虑通货膨胀，所有利率都是实际利率。

2.2 企业的贷款决策

由于失败时企业投资项目的收益为 0，其可用来偿还贷款的资金只有抵押资产 W。如果企

业的可抵押初始资产 W 高于贷款偿付总额 (1+ r)B，那么企业总是可以全额赔付银行贷款，而

银行贷款业务也变得没有风险。这样的情形可能出现，但我们认为与现实相差较大。更有研究

价值的情形是 W ≤ B，即无论贷款利率如何，企业项目失败时都无法足额偿付贷款而只能宣告

违约。我们接下来的分析将只考虑这个情形。

有限责任制下，企业违约时的收益为 0，故企业进行投资的期末回报为 η = R− (1+ r)B 或

0。对给定的 r，只有在项目期望收益大于等于初始资产获得平均资本回报时，即 p[R−(1+r)B] ≥
(1 + ρf )W，企业才会选择投资并从银行申请获得贷款。此时可解得企业选择其投资项目所必须

的最小成功概率

θ(r) =
(1 + ρf )W

R− (1 + r)B
.

换言之，当且仅当 p ≥ θ(r)，企业 p 需要从银行获得贷款。为排除平凡的参数取值，我们只考

虑 0 < θ(r) < 1 的情形。为此，r 只需满足 0 ≤ r < r̄ ≡ (R− (1 + ρf )W )/B − 1 即可。13

银行无法区分企业的成功概率 p，但可以通过选择 r 来改变 θ(r)，从而影响企业的投资决

策。给定 r ∈ (0, r̄)，银行的贷款（信贷）总额为

L(r) =

∫ 1

θ(r)
BdF (p) = B[1− F (θ(r))],

相应的平均贷款违约率（不良贷款率）为

N(r) =

∫ 1
θ(r)(1− p)dF (p)

1− F (θ(r))
= 1−

∫ 1
θ(r) pdF (p)

1− F (θ(r))
.

2.3 银行的利润函数

给定贷款利率 r，银行贷款给成功概率为 p的企业获得的期望收益为 p(1+ r)B+(1−p)W，

相应的存款成本为 (1 + ρ)D，两者之差即归属银行股东的期望资本收入。为了下面理论推导的

简便，我们从期望资本收入中扣除平均资本回报率 ρf 代表的机会成本，即

p(1 + r)B + (1− p)W − (1 + ρ)D − (1 + ρf )K,

11现实中银行实际资金成本的一部分源于银行内生的资本及流动性管理策略。我们的理论模型不考虑银行的资本

和流动性管理问题，因此 ρ 中包括的资金约束成本均视为外生。但在实证分析中，我们控制了银行的资本及流动比

率，以捕捉实际经营中银行面对的内生资金成本。

12 据刘晓光、卢锋 (2014) 和张勋、徐建国 (2014) 的研究，中国近 30 年来的平均工业资本回报率（扣除税收因
素）均处于 15% 左右的高位；而银行的实际资金成本（扣除通胀）一直位于 2% 左右。

13注意到 θ(r) 关于 r 严格递增，且 θ(0) = (1 + ρf )W/(R − B) > 0，故只需由 θ(r̄) = 1 解出 r 的上限 r̄ 即可。

同时，为使 r̄ > 0，相关参数只需满足 ρf < R−1
W
；3.1 节中的假设 1 确保这个不等式得到满足。
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从而得到给企业 p放贷的超额资本收益。对有贷款需求的企业 p进行积分，则可得出银行的（超

额）利润函数

π(r) =

∫ 1

θ(r)
[p(1 + r)B + (1− p)W − (1 + ρ)D − (1 + ρf )K]dF (p).

由于各个企业项目成功与否相互独立，上式代表了银行最终获得的无风险超额利润。当 π(r) = 0

时，银行股东的回报率等于平均资本回报率 ρf；当 π(r) > 0 时，银行股东的回报率高于 ρf。
14值得一提的是，π(r) = 0 对应的信贷市场均衡可能并不能实现社会最优配置；这一点将在下

面的分析中具体说明。换言之，零利润完全竞争并不能保证社会最优，而这是有信息不对称问

题时的一个常见结论。

2.4 Nash 议价与银行信贷决策

在这一小节中我们将脱离传统的信贷市场模型，转而分析国有和私人两类股东偏好差别条

件下，银行信贷决策的制定和信贷市场均衡的性质。受 Boycko, Shleifer & Vishny (1996) 和
Willner (2001) 的启发，我们引入 Nash 议价模型来描述两类银行股东的交互作用，并通过求解
Nash议价问题，分析两类股东偏好差异对信贷市场均衡的影响。这也构成本文主要的理论贡献。

具体而言，私人股东的偏好由其所享有的利润 (1−α)π 代表。与此不同，作为国家（政府）

的代理，国有股东更关心银行的信贷总量 L。已有文献中，大量关于银行股权结构的经验研究都

直接或间接的把国有股东对信贷总量的特别偏好作为其实证分析的出发点之一。从理论角度看，

企业面临的融资约束会加强外部融资与企业资本投资及劳动力需求的互补程度（例如 Jermann
& Quadrini 2012）。当经济中大量企业依赖银行信贷作为外部融资来源时，政府为减轻经济衰
退的负面影响会倾向于刺激银行系统加大信贷投放力度，扩大贷款总额。15与此同时，代表政府

的国有股东对银行实际利润的关注程度相对有限。为理论分析的简便，我们采取一个极端的假

设，即国有股东只对 L 有偏好，而完全不关心其所享有的利润份额 απ。

我们假设银行两类股东对银行最终信贷决策（贷款利率 r）的决定，是以 Nash 议价的形式
完成。按照 Nash (1950) 的经典论文，这个合作博弈的最终结果可以表示为下列最优化问题的
解：

max
r

[(1− α)π(r)]1−α[L(r)]α. (BP1)

这里我们假定国有和私人股东的议价权重与其所持股份成正比，分别为 α 和 1 − α。16 现实中

国有股东对银行经营的影响当然不只限于其所持股份比例。国有股东及其所代表的政府还可以

通过人事任命、监管等多种手段影响银行经营；而银行的政治关联（高管政府任职背景）也有

14现实中银行资本回报率高于平均资本回报率的一个重要原因是银行业进入管制，而这一特点在中国同样存在，且

很有可能高于世界平均水平。

15国家对信贷总量偏好的来源当然不止这一种仁慈政府（benevolent government）类型的解释。这一偏好也有可
能源自官员对信贷投放带来的特权（perks）或者寻租收益的追求。但就本文的目的而言，我们只需要假设国家有这
一偏好即可，而不用具体确定其来源。

16Nash议价模型还被广泛运用于经济学其他分支，如宏观就业问题中搜索-匹配理论的一个关键基础；参考 (Roger-
son et al., 2005, sec. 4.2)。Nash 最初提出的议价形式满足对称性，即 α = 1/2；而议价权重 α ∈ (0, 1) 的一般情形

称为非对称 Nash 议价。Nash 议价本身是一个合作博弈，但 Rubinstein 等人的重要工作为 Nash 议价提供了一个非
合作博弈的基础：Nash 议价的解等价于一个相应的轮换报价 (alternating offering) 博弈的子博弈完美 Nash 均衡；
特别的，此时 α 可以解释为与报价决策时间成比例。参见 Osborne & Rubinstein (1990) ch. 4，特别是 sec. 4.4。
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可能对银行经营产生影响。但作为一阶近似而言，我们认为国家对银行经营的影响主要通过国

有股权来实现，故其在 Nash 议价中的权重与股权占比成比例。

上述议价问题是分析银行国有、私人股东互动的基准模型。我们将这个模型记为 (BP1)，以
和下面讨论的扩展模型相区别。我么把议价问题的解记为 r∗，代表了信贷市场均衡贷款率，同

时 r∗ 也决定了均衡时的信贷总量及不良贷款率。显然，r∗ 依赖于银行资金成本 ρ （反映央行

政策）及国有持股比例 α。下一节中，我们将深入分析信贷市场均衡结果关于这两个变量的比

较静态性质。

3 基准模型的性质和均衡

本节中，我们将首先证明银行利润函数 π(r) 具有一系列重要的解析性质。17 在此基础上，

我们将仔细分析基准模型均衡解 r∗(α, ρ) 的性质，特别是其关于 α 和 ρ 的一阶比较静态性质，

并推导信贷总量等均衡结果的比较静态性质。为了进一步明确国有持股比例对货币政策银行信

贷渠道的影响，例如混合二阶导 ∂2r∗/∂α∂ρ 的符号，我们在下一节中对基准模型进行适当推广，

并最终在理论上说明国有持股比例的提高会增强货币政策的银行信贷渠道。

3.1 利润函数的性质

为行文简洁，我们首先列出本小节分析中需要使用的两个参数假设。这两个假设一方面排

除了经济意义上平凡的理论情形，另一方面也简化了数学推导上不必要的麻烦。

假设 1. W ≥ B 且 ρf < R− 1。

假设 2. f(·)在 (0, 1)上一阶连续可导、严格为正，且其弹性 εf (p) ≡ pf ′(p)/f(p)满足 εf (p) ≥ −2。

假设 1 排除了模型中信贷市场运行的两种平凡情形，即贷款无风险及贷款无利润，且保证
了 r̄ > 0 得到满足。18 假设 2 中密度函数的弹性的下限保证了利润函数在最具经济意义的贷款
利率区间上是凹函数。19

引理 1. 在假设 1–2 之下，π(r) 在 [0, r̄] 上二阶连续可导，且满足 π(0) < 0 = π(r̄) 及 π′(r̄) < 0。

证明. 由于 θ(·) 二阶连续可导且 f(·) 一阶连续可导，直接计算可得

π′(r) = B

∫ 1

θ(r)
pf(p)dp−

(
θ(r)(1 + r)B + (1− θ(r))W − (1 + ρf )K − (1 + ρ)D

)
f(θ(r))θ′(r).

由 θ(r) = (1 + ρf )W/(R − (1 + r)B) 可知 θ(r)(1 + r)B = θ(r)R − (1 + ρf )W，再令 V (p) =

17尽管 DMV 的原始论文也讨论过基本类似的利润函数，但据我们所知，文献中（包括 DMV 原文）尚无对其形
状特征等关键性质进行分析的记载。

18脚注 12 中说明了为使 r̄ > 0，需要有 ρf < (R− 1)/W，而 ρf < R− 1 显然可以保证前述不等式 W < 1 成立。

19最后这个不等式并不是一个很强的限制。事实上，简单的推导可以说明，对于 [0, 1] 区间上的 Beta-分布来说，当
其密度函数 f(x) = Cxa−1(1− x)b−1 中的参数满足 b ≤ 1 时即有 f ′(x) ≥ −f(x)/x。而这一情形涵盖了 [0, 1] 上的

均匀分布 f(x) = 1，幂次分布 f(x) = Cxd 且 d ≥ −1 等。
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pR+ (1− p)W − (1 + ρf )，则有

θ(r)(1 + r)B + (1− θ(r))W − (1 + ρf )K − (1 + ρ)D

= θ(r)R+ (1− θ(r))W − (1 + ρf )(W +K)− (1 + ρ)D

= θ(r)R+ (1− θ(r))W − (1 + ρf )(W +K +D) + ∆ρD

= V (θ(r)) + ∆ρD,

其中 ∆ρ = ρf − ρ > 0。故 π′(r) 可简写为

π′(r) = B

∫ 1

θ(r)
pf(p)dp− [V (θ(r)) + ∆ρD]f(θ(r))θ′(r).

进一步计算可知

π′′(r) = −Bθ(r)f(θ(r))θ′(r)− (R−W )f(θ(r))(θ′(r))2

− [V (θ(r)) + ∆ρD][f ′(θ(r))(θ′(r))2 + f(θ(r))θ′′(r)].

由此易见 π′(·), π′′(·) 连续。

为说明 π(0) < 0，只需注意到 r = 0 时，对任何 p ≥ θ(0) 都有

pB + (1− p)W − (1 + ρf )K − (1 + ρ)D < pB + (1− p)B − (1 + ρ)(K +D)−∆ρK

≤ B − (1 + ρ)B −∆ρK < 0.

而 π(r̄) = 0 是显然的。

最后，注意到 θ(r̄) = 1，故 π′(r̄) = −[V (1) + ∆ρD]f(1)θ′(r̄)。假设 1 的第二部分等价于
V (1) > 0，而已知 ∆ρD > 0。

该引理中定义的函数 V (p) 本质上是成功概率为 p 的投资项目的社会净值：1 单位初始
投资在期末的预期收益为 pR + (1 − p)W，而以平均资本回报率来衡量的资金成本为 1 + ρf；

V (p)/(1 + ρf ) 表示项目的净现值。为使社会福利最大化，当且仅当一个项目的净值大于等于 0
时，该企业才应当得到贷款进行投资生产。从 V (p) = 0 可以解出这一社会有效投资的临界值

pe = (1 + ρf −W )/(R−W ) > 0，且由假设 1 可知 pe < 1。下一引理表示存在对应的社会有效

贷款利率 re 使得 θ(re) = pe。

引理 2. 在假设 1 之下，存在 re ∈ (0, r̄) 使得 θ(re) = pe，且 π(re) > 0。

证明. 由 θ′(r) > 0及 θ(r̄) = 1知 pe < r̄，故只需证明 pe > θ(0)。反设 pe ≤ θ(0)。重复前一引理证

明中的推导可知 θ(0)B+(1−θ(0))W−(1+ρf )K−(1+ρ)D = V (θ(0))+∆ρD ≥ V (pe)+∆ρD > 0，

其中第一个不等式源于 V (p) 关于 p 递增以及假设 pe ≤ θ(0)。但前一引理的证明中已经说明对

任何 p ≥ θ(0)，均有 θ(0)B+(1− θ(0))W − (1+ρf )K− (1+ρ)D < 0，矛盾。故 pe > θ(0)得证。

由 θ(re)(1+re)B+(1−θ(re))W−(1+ρf )K−(1+ρ)D = V (θ(re))+∆ρD = V (pe)+∆ρD > 0，

可知 π(re) > 0。

换言之，存在贷款利率 re ∈ (0, r̄) 使得信贷市场配置实现社会最优配置。接下来我们将会

阐明社会有效贷款利率一定大于零利润完全竞争利率 r0。为此，我们首先需要证明一个描述利

润函数形状的重要引理。
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引理 3. 在假设 1–2之下，存在 rc ∈ (0, r̄)使得对任意 r ∈ [0, rc]有 π′(r) > 0，对任意 r ∈ [rc, r̄]

有 π′′(r) < 0，且 rc < re。

证明. 由 V (p)及 θ(r)分别单调递增知 V (θ(r))关于 r单调递增。又由引理 1的证明知 V (θ(0))+

∆ρD < 0 < V (θ(r̄)) + ∆ρD，故存在 rc ∈ (0, r̄) 使得 V (θ(rc)) + ∆ρD = 0。再由 V (θ(r)) 的单

调可知，对 r ∈ [0, rc] 有 V (θ(r)) + ∆ρD ≤ 0，故结合 π′(r) 的表达式可知 π′(r) > 0。

当 r ∈ [rc, r̄] 时，有 V (θ(r)) +∆ρD ≥ 0，再结合 π′′(r) 的表达式可知，为证 π′′(r) < 0，只

需说明 f ′(θ(r))(θ′(r))2 + f(θ(r))θ′′(r) > 0。直接计算 θ′(r), θ′′(r) 并代入前述不等式，可知该不

等式等价于 f ′(θ(r)) > −2f(θ(r))/θ(r)，而假设 2 直接保证该式成立。

最后，由 V (θ(re)) + ∆ρD = V (pe) + ∆ρD > 0 及 V (θ(r)) 的单调性立即可知 rc < re。

有了这个结论的帮助，我们首先分析利润最大化贷款利率。

引理 4. 在假设 1–2 之下，存在唯一的 rm ∈ (0, r̄) 使得 π(rm) = maxr∈[0,r̄] π(r) > 0。

证明. 由前述引理可知，π(r) 在 [0, rc] 上单调递增，在 [rc, r̄] 上是严格凹的。又由引理 1 知
π′(r̄) < 0，故 π(r) 在 (rc, r̄) 内的唯一一点 rm 达到最大值，且该点满足一阶条件

π′(rm) = B

∫ 1

θ(r)
pf(p)dp− [V (θ(r)) + ∆ρD]f(θ(r))θ′(r) = 0

唯一确定，且显然有 π(rm) > 0。

尽管一般的经济学直觉预示社会有效利率（价格）应该低于利润最大化垄断利率（价格），

但在我们的模型中，re 有可能大于 rm。原因在于社会借贷成本是由平均资本回报率 ρf 衡量，

而 ρf 高于银行的资金成本 ρ。这一点也可以从 rm 满足的一阶条件看出

B
∫ 1
θ(r) pf(p)dp

f(θ(r))θ′(r)
= V (θ(r)) + ∆ρD.

由于上式左端大于 0，一阶条件要求 V (θ(rm)) + ∆ρD > 0。但由于 ρf > ρ 导致 ∆ρD > 0，因

此利润最大化时的 V (θ(rm)) 依然有可能小于 0，从而意味着一部分社会无效率的项目得到了贷
款支持。虽然 re 和 rm 的相对位置没有明确结论，但容易证明 r0 < rm, re。

引理 5. 在假设 1 之下，存在唯一的 r0 ∈ (0, r̄) 使得 π(r0) = 0，且 r0 < rm, re。

证明. 由 π(0) < 0 < π(rm) 及 π(r) 在 [0, rm] 上的单调性可知，存在唯一的 r0 ∈ (0, rm) 使得

π(r0) = 0。又由 π(re) > 0，可知 r0 < re。

由 π(r0) = 0 可以推知 V (θ(r0)) +∆ρD < 0，因此 r0 < rc。引理 3 表明 π′′(rc) < 0，故由

π′′(·) 的连续性可知，存在 rcc ∈ [0, rc) 使得对任意 r > rcc 有 π′′(r) < 0。以上这些结果不足以

判定 r0 处于 rcc 的哪一边，亦即无法确认 π′′(r0) 的正负。但深入的分析显示，只需要密度函数

的弹性 εf (p) 小于等于一个上限，即可以保证 rcc = 0，即 π′′(r) < 0 对所有的 r ∈ [0, r̄] 成立。
20 在下一小节的分析中，为简明起见，我们将直接假设 rcc = 0 成立。

20这个上限取决于模型基本参数；对模型参数的简单校准意味着这个上限等于 1.7。详细讨论见附录 D。
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3.2 市场均衡：基准模型

基准模型的市场均衡贷款利率 r∗ 由国有和私人股东 Nash 议价问题 (BP1) 的解决定。我
们将首先说明在 Nash 议价问题内点解的存在唯一性，随后推导 r∗ 的一阶比较静态性质，并在

此基础上分析均衡信贷总量 L(r∗) 和不良贷款率 N(r∗) 的一阶比较静态性质。

引理 6. 在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对任意的 α ∈ (0, 1) 及 ρ ∈ (0, ρf )，Nash 议价
问题 (BP1) 存在唯一的内点解 r∗ ∈ (r0, rm)。

证明. 当 r < r0 时 π(r) < 0，因此 Nash 议价对应的最优化问题 maxr [(1− α)π(r)]1−α[L(r)]α

仅当 r ≥ r0 时才是良定义的。另一方面，当 r > rm 时，π(r) 和 L(r) 都关于 r 递减，因此最

优解不可能大于 rm。故我们可以把最优化问题的定义域缩减到 [r0, rm]。

令 Γ(r) = log
(
[π(r)]1−α[L(r)]α

)
。注意到 (1− α)1−α 是目标函数的一个比例系数，故原最

优化问题与 maxr∈[r0,rm] Γ(r) 等价。函数 Γ(r) 的一阶导数可写为（下标表示导数）

Γr = (1− α)G(r)− αH(r),

其中 G(r) = πr(r)/π(r)，H(r) = f(θ(r))θr/[1− F (θ(r))]。优化问题有内点解 r∗ 的必要条件是

Γr(r
∗) = (1− α)G(r∗)− αH(r∗) = 0。简单计算可得

Gr =
πrrπ − π2

r

π2
, Hr =

[f ′(θ)θ2r + f(θ)θrr][1− F (θ)] + f(θ)2θ2r
[1− F (θ)]2

,

其中 θ(r) 简记为 θ。由假设 rcc = 0 知 πrr 在 [r0, rm] 上恒为负，故 G(r) 单调递减，且满足

limr→r0+G(r) = +∞ 及 G(rm) = 0。而由引理 3 证明可知 H(r) 在 [r0, rm] 上单调递增且大于

0。故方程 G(r) = H(r) 在 (r0, rm) 上有唯一内点解 r∗。由 Gr < 0 < Hr 知 Γrr < 0，故 r∗ 确

为最优化问题的解。

均衡利率 r∗ 显然依赖于 α 和 ρ 的取值。在前一结论基础上，运用隐函数定理，我们可以

判断 r∗ 关于国有股份占比 α 和货币政策变量 ρ 的比较静态性质。

定理 1. 在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对基准模型有 ∂r∗/∂α < 0, ∂r∗/∂ρ > 0。

证明. 均衡利率 r∗ 是一阶条件 Γr(r) = 0 的唯一解。由隐函数定理，r∗α = −Γrα/Γrr，r∗ρ =

−Γrρ/Γrr。Γrr < 0 在前一引理中已经说明。直接计算可知

Γrρ = (1− α)
πrρπ − πrπρ

π2
, Γrα = −πr

π
− f(θ)θr

1− F (θ)
.

注意到 πrρ = Df(θ)θr > 0，πρ = −D(1− F (θ)) < 0，故 Γrρ > 0；而 Γrα < 0 显然成立。

在此基础上我们可以直接推导出均衡信贷总量 L∗(α, ρ) ≡ L(r∗(α, ρ)) 和均衡不良贷款率

N∗(α, ρ) ≡ N(r∗(α, ρ)) 关于 α 和 ρ 的一阶比较静态结论。

定理 2. 在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对基准模型有 ∂L∗/∂α > 0, ∂L∗/∂ρ <

0, ∂D∗/∂α > 0 及 ∂D∗/∂ρ < 0。

证明. 这些结果是前一定理以及 L(r) 与 N(r) 关于 r 单调性的直接推论。
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上述一阶比较静态结论均与经济直觉保持一致：货币政策的放松（收紧）与国有股份的提

高（降低），均有扩张（紧缩）银行信贷的效果。此结论可以有一个直观的解释。基准模型均衡

利率 r∗ 所应满足的一阶条件可以写为：

πr
π

=
α

1− α

Lr

L
.

从银行私人股东的角度看，该式左端反映了银行经营的边际收益，而右端反映了国有股东偏好

带来的额外边际成本。21 国有股权 α 的提高直接导致额外边际成本的提高，故银行只能通过降

低贷款利率来实现更高的边际收益（πr 关于 r 递减），因此 r∗ 关于 α递减。类似的，注意到额外

边际成本（一阶条件的右端）不直接依赖于货币政策 ρ，而边际收益关于 ρ 递增（πrρ,Γrρ > 0），

故 ρ 的提高需要 r 的提高来保证边际收益不变，因此 r∗ 关于 ρ 的递增。

4 基准模型的拓展

4.1 动态设定和稳态均衡

基准模型是一个单期模型。在本小节中，我们保持基准模型中银行信贷过程的基本设定不

变，但将单期的情形推广到多期，并最终考虑连续时间的极限情形。相对于基准模型的比较静

态分析，拓展模型可以让我们更清楚界定货币政策和股权结构对信贷市场均衡的动态影响。同

时，拓展模型还可以让我们更容易的得到银行信贷决策关于股权结构与货币政策混合二阶导的

明确结论。

具体而言，考虑两单位连续时间段 t ∈ [0, 2]，并将前一时段 [0, 1] 划分为 M 等份

[0,∆t], [∆t, 2∆t], . . . , [(M − 1)∆t,M∆t],

其中 ∆t = 1/M。我们用 [t, t + ∆t] 表示其中任一时期。之后我们将对 M → ∞ 取极限，故

∆t → 0。在前一单位时段 [0, 1] 的每一时期内，都有总数为 ∆t 的企业寻求银行贷款以进行投

资，且这些企业投资项目的成功概率均满足截面分布 F (p)。每个投资项目仍然持续一单位时间，

故企业在 t 时刻获得贷款进行投资，而项目回报 η 在 1 + t 时刻实现。所有项目及贷款相关变

量和基准模型保持一致。为简化起见，所有贷款、投资事件都发生在前一单位时段内。22

与基准模型不同，此时银行需要在每一时期 [t, t + ∆t] 的期初确定当期的信贷政策 rt。沿

用基准模型的推导，该期内银行所能实现的新增贷款数额为 L(rt)∆t，新增贷款对应的不良贷款

率仍然为 N(rt), 而新增利润为 π(rt)∆t（尽管这些利润要在 1 + t 时刻才能实现）。在多期情形

下，银行的利润总额和贷款总额都在动态变化，而这些都将影响每一时期内国有和私人股东的

Nash 议价及由此确定的贷款政策 r∗t。截止时刻 t，银行已经确定的利润总额记为 π̄(t)，而已经

发放的贷款总额记为 L̄(t)。若银行当期的信贷政策为 rt，则其当期期末 t+∆t 时的利润和贷款

总额分别为 π̄(t) + π(rt)∆t 和 L̄(t) + L(rt)∆t。与基准模型一致，国有和私人股东在期初时刻 t

的 Nash 议价问题由下列最优化问题表示

max
rt

[
(1− α)

(
π̄(t) + π(rt)∆t

)]1−α[
L̄(t) + L(rt)∆t

]α
. (BP2)

21边际利润 πr 等于边际收益减边际成本（银行正常经营的边际成本），且 r 只影响边际收益。

22我们可以假设信贷市场活动持续无穷时段，即每一单位时段上都有总数为 1 的企业连续不断出现并寻求贷款进
行投资，而投资回报在 1 单位时间之后实现。不过这样的设定本质上只是此处考虑的两单位连续时段的无数次重复
而已。
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拓展模型议价问题 (BP2) 与基准模型议价问题 (BP1) 的关键差别在于，对前者而言，累计
利润和信贷总量分别进入私人和国有股东偏好。换言之，尽管 [t, t+∆t] 的信贷决策 rt 只影响

信贷和利润的增量部分，但国有股东与私人股东进行议价时还需要考虑过去已经形成的信贷及

利润。这一议价问题形式上的改变，将使我们能够明确判断信贷政策混合二阶导的符号。

给定 ∆t = 1/M，议价问题 (BP2) 是对所有 M 个时间点 t ∈ TM ≡ {0,∆t, . . . , (M − 1)∆t}
定义的，相应的信贷决策也是一个序列 {rt : t ∈ TM}。该序列进一步决定了信贷市场动态均衡
结果 {π̄(t), L̄(t) : t ∈ TM}。尽管拓展模型对应的市场均衡是动态的，但下面的结果说明引理 6
中基准模型的均衡仍然构成拓展模型动态均衡的一个稳态解；特别地，这个稳态解也是内点解。

引理 7. 在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对任意的 α ∈ (0, 1), ρ ∈ (0, ρf ) 及给定

的初始值 π̄(0) = L̄(0) = 0，离散时间动态 Nash 议价问题 (BP2) 存在唯一的稳态、内点解
r∗∗t = r∗ ∈ (r0, rm),∀t ∈ TM。

证明. 我们先假设存在内点解 {r∗∗t } 并分析其所应满足的性质，进而构造特定的 {π̄(t), L̄(t)} 序
列，并对所有 t ∈ TM 验证 r∗∗t = r∗ 是 t 期议价问题的唯一解。

与引理 6 类似，议价问题 (BP2) 可以等价的写为

max
rt

(1− α) log(π̄(t) + π(rt)∆t) + α log(L̄(t) + L(rt)∆t),

其内点解所应满足的一阶条件为

(1− α)
π′(rt)

π̄(t) + π(rt)∆t
+ α

L′(rt)

L̄(t) + L(rt)∆t
= 0. (1)

与引理 6 中基准模型一阶条件 (1− α)π′(r)/π(r) + αL′(r)/L(r) = 0 对比，易见当

π̄(t) + π(r)∆t

L̄(t) + L(r)∆t
=

π(r)

L(r)

时，基准模型的解 r∗ 也是 t 期议价模型的解。注意到 π̄(0) = L̄(0) = 0，对 m = 1, . . . ,M，我

们可以递推的构造 π̄∗(m∆t) = π̄∗((m− 1)∆t) + π(r∗)∆t = mπ(r∗)∆t 和 L̄∗(m∆t) = L̄∗((m−
1)∆t) +L(r∗)∆t = mL(r∗)∆t。当 t = 0 时，易见 (1) 的唯一解为基准模型的解 r∗∗0 = r∗。给定

t = 0, . . . ,m∆t 时 (1) 的解为 r∗∗t = r∗，则当 t = (m+ 1)∆t 时有 π̄(t) = π̄∗(t) 及 L̄(t) = L̄∗(t)。

此时 (1) 为如下形式：

(1− α)
π′(rt)

π̄∗(t) + π(rt)∆t
+ α

L′(rt)

L̄∗(t) + L(rt)∆t
= 0.

引理 6 的证明表明 π′(r)/π(r) 和 L′(r)/L(r) 均为单调函数，故上述方程中的两项均为 rt 的单

调函数，因此若其有解，则为唯一解。而显然基准模型的解 r∗ 满足该方程，故其为 t 期议价问

题的唯一解。

4.2 拓展模型的一阶动态性质

给定动态议价问题的稳态解为 r∗，则上一小节中所有 r∗ 关于 α 和 ρ 的一阶比较静态性质

继续成立；特别的，α 的上升和 ρ 的下降意味着整个稳态均衡利率 r∗t = r∗ 的下降。然而同样

的结论也意味着 α 和 ρ 对 r∗ 的交互作用，即 r∗αρ，性质依然不明确。但通过引入时间因素，动

态议价问题 (BP2) 为分析 α 和 ρ 对信贷市场均衡的影响提供了新的视角。拓展模型的动态环
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境与基准模型的静态环境有一个重要区别：对后者，我们只能讨论模型均衡关于外生参数的比

较静态性质；但对前者，我们可以讨论模型参数冲击对均衡的动态影响。

由于本文的关注点在于货币政策的银行信贷渠道，我们更倾向于把 ρ 的变动看做货币政策

冲击。相应的，我们希望分析 ρ 的变动如何改变信贷市场均衡。为此，我们可以选择继续推广

上面的拓展模型，把货币政策变动视为一个随机过程 {ρt}，进而分析完整的动态随机信贷市场
均衡 {rt}（作为一个随机过程）如何随 ρt 的变动而变动。但这显然会使模型进一步复杂化。另

一个选择是最大限度保留拓展模型的动态结构，并着眼于分析某一时点上的货币政策冲击如何

改变信贷市场均衡。这一思路不但能够保持模型设定的简洁，同时也能揭示出模型中银行信贷

渠道的本质特征。

具体而言，固定 [0, 1] 时段上的某一时点 t > 0，考虑 t 时发生的货币政策冲击，表示为

ρτ = ρ, τ < t 而 ρt = ρ′ ̸= ρ。当 ρ′ − ρ 较小时，货币政策冲击的效应可以用 r∗∗t (ρt) 在 ρt = ρ

处的导数来衡量。据上一引理，在离散时间信贷决策下 r∗∗t (ρt) 满足的一阶条件为

(1− α)
π′(r∗∗t (ρt), ρt)

π̄(t) + π(r∗∗t (ρt), ρt)∆t
+ α

L′(r∗∗t (ρt))

L̄(t) + L(r∗∗t (ρt))∆t
= 0.

原则上我们可以直接对此式用隐函数定理求解 ∂r∗∗t /∂ρt，但上式两项分母对 ρt 的依赖会让结果

不必要的复杂。为进一步简化，我们先对 ∆t → 0 取极限（即 M → ∞），并去掉时间指标 t，故

有

(1− α)
π′(r∗∗(ρ), ρ)

π̄
+ α

L′(r∗∗(ρ))

L̄
= 0. (2)

该式对应了连续时间极限下 t 时刻信贷决策议价问题的一阶条件。一个重要的事实是 t 时刻信

贷决策 r∗∗ 不影响 π̄ 和 L̄。在离散时间情形下，这两项由 t−∆t 及之前的均衡决定，故连续时

间极限情形自然地继承了这个性质。下一定理说明在此情形下，货币政策冲击的效应与基准模

型比较静态结论一致。

定理 3. 在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对拓展模型的连续时间极限有 ∂r∗∗/∂ρ > 0。

相应的，∂L(r∗∗(ρ))/∂ρ < 0 且 ∂N(r∗∗(ρ))/∂ρ < 0。

证明. 对 (2) 使用隐函数定理可以得到：

r∗∗ρ = − πrρ(r, ρ)

πrr(r, ρ) + (α/(1− α))(π̄/L̄)Lrr(r)

∣∣∣∣
r=r∗

. (3)

定理 1 的证明中已经说明 πrρ > 0 而 πrr, Lrr < 0，故 r∗∗ρ > 0。此外，L(r∗∗) 和 N(r∗∗) 关于货

币政策冲击 ρ 的导数由 L 和 N 的单调性立得。

这里值得强调的一点是，上述结论中 L∗∗(ρ) ≡ L(r∗∗(ρ)) 与 N∗∗(ρ) ≡ N(r∗∗(ρ)) 准确的理

解是时刻 t 的瞬时新增贷款（速率）与瞬时新增贷款对应的不良贷款率。这与定理 2 中 L∗, N∗

作为贷款水平值及对应的不良贷款率是略有不同的。由于 L∗∗ 代表瞬时新增贷款，因此 L∗∗/L̄

的自然含义是瞬时贷款增速。由此，上述结论的另一个含义是 ρ 的下降（货币扩张）导致贷款

增速的提高。

接下来我们考虑国有股权变动的影响。与货币政策变动可以直接理解为某个时点的货币政

策冲击不同，国有股权的变动需要区分两种情形。第一种与上面对 ρ 的讨论类似，即 α 在某个

时点上有一次冲击式的变动；我们称这个情形为股权结构冲击。第二种类似于基准模型所考虑

的比较静态问题，把 α 的变动理解为在 t = 0 时刻之前发生进而影响整个稳态均衡；我们称这

种情形为股权结构差异。
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定理 4. 考虑拓展模型的连续时间极限。在假设 1–2 之下并假设 rcc = 0 成立，则对股权冲击和

股权差异两种情形均有 ∂r∗∗/∂α < 0。相应的，∂L(r∗∗(ρ))/∂α > 0 且 ∂N(r∗∗(ρ))/∂α > 0。

证明. 首先考虑股权冲击情形。类似于 (2)，此时 r∗∗(α) 满足的一阶条件为

(1− α)
π′(r∗∗(α))

π̄
+ α

L′(r∗∗(α))

L̄
= 0,

且 t 时刻 α 的变动不影响 π̄ 和 L̄，故对上式应用隐函数定理可得

r∗∗α =
πr(r)/π̄ − Lr(r)/L̄

(1− α)πrr(r)/π̄ + αLrr(r)/L̄

∣∣∣∣
r=r∗

. (4)

定理 1 的分析表明上式右端分子为正、分母为负，故 r∗∗α < 0。对应的有 L∗∗, N∗∗ 关于 α 的单

调性结论。

其次考虑股权结构差异情形。对固定的 t > 0，由引理 7 可知此时的 π̄(t) = π̄∗(t) = tπ(r∗)，

而 L̄(t) = L̄∗(t) = tL(r∗)。因此，r∗∗ = r∗ 所满足的一阶条件可以写为

(1− α)
π′(r∗)

π(r∗)
+ α

L′(r∗)

L(r∗)
= 0. (5)

该式与基准模型的一阶条件完全相同，r∗ 同时影响两项的分子、分母。故此时 r∗∗α 的性质与定

理 1 的比较静态结论完全相同，而 L∗∗
α , N∗∗

α 的性质也相同。

4.3 股权结构和货币政策的交互影响

我们进一步把 ρ 和 α 的变动结合起来以考察国有股权结构对货币政策银行信贷渠道的影

响，亦即混合二阶导 r∗∗αρ 的性质。为此，我们只需考察 α 的变动如何影响 r∗∗ρ 的变动。为简化

下面的分析，我们先给出 r∗∗ρ 一个更详尽的表达式。

引理 8. 拓展模型连续时间极限中银行贷款利率对货币政策冲击的一阶导可以写为：
∂r∗∗

∂ρ
=

D/B

θ + R−W
(1+ρf )W

θ2 +
∫ 1
θ pf(p)dp
f(θ)θ [εf (θ) + 2]

,

其中 θ = θ(r∗∗)。故对国有股权冲击和国有股权差异两种情形，α 均只通过 r∗∗(α, ρ) 影响 r∗∗ρ 。

证明. 把 Nash 议价问题的一阶条件 −πr/Lr = απ̄/[(1− α)L̄] 代入 (3) 可得

r∗∗ρ = − πrρ
πrr − πrLrr/Lr

.

将上式右端各项导数用其表达式代换并整理可知

r∗∗ρ =
D

Bθ + (R−W )θr + [V (θ) + ∆ρ]φ+

{
B

∫ 1
θ pf(p)dp
f(θ)θr

− [V (θ) + ∆ρ]

}
φ

=
D

Bθ + (R−W )θr +B
∫ 1
θ pf(p)dp
f(θ)θr

φ
,

其中 φ = f ′(θ)θr/f(θ) + 2θr/θ。进一步化简上式，并注意到 θr = Bθ2/[(1 + ρf )W ]，可得

∂r∗∗

∂ρ
=

D/B

θ + R−W
(1+ρf )W

θ2 +
∫ 1
θ pf(p)dp
f(θ)θ [f ′(θ)θ/f(θ) + 2]

,

由 εf (θ) = f ′(θ)θ/f(θ) 知上式即为所证。
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这一引理明确了 α 对 r∗∗ρ 的影响方式：首先通过其对均衡贷款利率 r∗∗ 的作用，再传导到

均衡时获得贷款企业的成功概率下限 θ(r∗∗)，并最终改变 r∗∗ρ 的大小。若 α 增大，则 r∗∗ 降低；

由 θ(r) 是增函数，可知此时 θ(r∗∗) 下降。这会导致 r∗∗ρ 分母中前两项的下降，但由于最后一项

关于 θ 的单调性不明确，我们无法直接判断 r∗∗ρ 关于 α 的增减性，即混合二阶导 r∗∗αρ 的符号。

尽管对任一满足假设 2 的分布密度 f(p)，都可以数值计算该项的导数并以此判断 r∗∗αρ 的符号，

但通过直接考察 f(p) 为均匀分布的特殊情形，我们可以获得明确的结论。在此基础上，可以很

容易说明当 f(p) 为一般情形时，只要其与均匀分布相差不大，则相应结论依然成立。23

定理 5. 在假设 1 之下考虑拓展模型的连续时间极限，并进一步假设成功概率 p 服从 [0, 1] 上均

匀分布，则对国有股权冲击和国有股权差异两种情形均有

∂2r∗∗

∂α∂ρ
> 0 ⇐⇒ 2

R−W

(1 + ρf )W
>

1

θ3(r∗)
.

证明. 此时 f(p) = 1，故直接计算可知 r∗∗ρ 的分母为

Φ(θ) = θ +
R−W

(1 + ρf )W
θ2 +

1− θ2

θ
=

R−W

(1 + ρf )W
θ2 +

1

θ
> 0.

由于 θ = θ(r) 关于 r 严格递增，而 r∗∗ 关于 α 严格递减，故 Φ(θ(r∗∗)) 关于 α 严格递减等价于

Φ′(θ) = 2 R−W
(1+ρf )W

θ − 1
θ2

> 0。故结论成立。

由于 θ(r∗) > θ(0) =
(1+ρf )W
R−B ，故 r∗∗αρ > 0 的一个充分条件为 2R−W

R−B > 1
θ2(0)

= (R−B)2

(1+ρf )2W 2。

按照附录 D 详述的方法对模型基本参数进行校准，可知 2R−W
R−B = 2θ(0)/λ = 3.27， 1

θ2(0)
= 1.93，

上述充分条件得到满足，故均衡贷款利率的混合二阶导大于 0。进一步由 R−W > R−B 可知，

该充分条件的成立只需基本参数满足
√
2(1+ρf )W ≥ R−B，亦即 (

√
2−1+

√
2ρf )W ≥ R−1。

最后这一不等式说明，只要投资项目成功时产出 R 不是太高或企业可抵押初始资产 W 不是太

低，则 r∗∗αρ 均大于 0。注意到当 f(p) 与均匀分布偏离不大时，上述定性及定量分析依然成立。

据此，我们相信股权结构与货币政策对银行信贷政策（平均贷款利率）交互作用为正这一结论

应该是与现实较为相符的；而我们下面的实证分析也将以此结论为检验对象。

在上述结论基础上，我们可以进一步分析货币政策和国有股权对银行信贷总量（增速）及

不良贷款率（新增贷款不良率）的交互作用。首先考虑 α, ρ 对 L∗(α, ρ) = L(r∗(α, ρ)) 的交互影

响。直接计算可知

L∗
αρ = Lrrr

∗
αr

∗
ρ + Lrr

∗
αρ = B[f ′(θ)θ2r + f(θ)θrr](−r∗αr

∗
ρ)−Bf(θ)θrr

∗
αρ.

假设 2 意味着 f ′(θ)θ2r + f(θ)θrr ≥ 0；同时 f(θ)θr > 0，r∗α < 0 < r∗ρ, r
∗
αρ。因此，L∗

αρ 的正负取

决于货币政策及股权结构一阶效应的乘积 r∗αr
∗
ρ 与两者交互作用 r∗αρ 的相对强弱。上式可以进一

步改写为

L∗
αρ = Bf(θ)θr

(
B

(1 + ρf )W
(εf (θ) + 2)θ(−r∗αr

∗
ρ)− r∗αρ

)
,

故 α 对信贷（增速）货币政策敏感度的作用方向取决于大括号内两项的相对大小。如果国有股

权和货币政策的交互作用 r∗αρ 足够大，则括号中的表达式为负，即国有股权会增强银行信贷对

货币政策的敏感度。换一个视角，α 对 L∗
ρ = Lrr

∗
ρ 的影响（即 L∗

αρ）可以分为两部分：其一为

23当 f 为均匀分布时，εf (p) = 0，故满足假设 2 以及保证 π′′ ≤ 0 的充分条件（附录 D）。更确切地说，只需要
f(p) 在 θ(r∗∗) 附近接近均匀分布即可。
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表 1: 理论预测

MP STATE MP × STATE a

LR + − +

LG − + −b

NR − + +/−
a交互作用 b推测结果，非明确理论预测

Lr · r∗αρ，代表了 α 和 ρ 通过贷款利率渠道对贷款（增速）形成的直接负向交互作用；其二为

(∂αLr) ·r∗ρ = Lrrr
∗
α ·r∗ρ，本质上反映了 α对贷款（增速）利率敏感度 Lr 的影响。因为 Lrrr

∗
α > 0

而 Lr < 0，所以国有股权倾向于减小贷款（增速）的利率敏感度，从而引起 α 和 ρ 对贷款（增

速）的间接正向交互作用。从理论模型的角度看，如果国有股权对贷款利率敏感度的影响不是

很大，那么间接交互作用应该小于直接作用，意味着国有股权和货币政策对均衡贷款的交互作

用为正。从现实角度看，有理由相信不同银行贷款需求的利率敏感度比较相似，即 α 对 Lr 影

响有限，从而意味着 α 和 ρ 对 L∗ 的直接作用更可能占主导。换言之，我们预期国有股权、货

币政策对贷款（增速）的交互作用为负。

与贷款（增速）类似，货币政策和国有股权对不良贷款率（新增不良率）的影响也可以通过

下式来反应：

N∗
αρ = Nrrr

∗
αr

∗
ρ +Nrr

∗
αρ.

但与 L∗ 的情形不同，我们只知道 Nr < 0，但不清楚 Nrr 的性质，
24 从而无法在理论上清晰判

断 α 和 ρ 对不良贷款率的交互作用。

5 实证研究

5.1 实证模型及计量方法

在实证分析中，我们把上述模型中的三个内生变量——银行平均贷款利率、贷款总额及不

良贷款率（新增不良率）——依次记为 LR,LG 和 NR；再把两个外生变量——货币政策指标和
国有股权占比——依次记为 MP 和 STATE。与理论模型一致，MP 的上升（下降）表示货币政
策紧缩（扩张）。基准模型和拓展模型给出了互相一致的 7 个明确理论预测（见表 1），包括政
策变量和国有股权占比对三个银行信贷行为变量的 6 个一阶预测和 1 个二阶预测。此外，依据
上一小节末尾的讨论，我们预期货币政策和国有股权对银行信贷总量（增速）的交互作用为正，

而对不良贷款率的交互作用符号不定。

除货币政策变量之外，所有四个变量都是银行层级的。因此，我们可以直接使用银行面板

数据，通过相关变量在截面和时间两个维度的变动来验证理论预测，从而避免使用银行业加总

时间序列方法带来的功效不足问题。由于我们关注的问题实质是货币政策传导的银行信贷渠道，

即银行信贷供给决策对货币政策变动的反应，因此一个关键问题是如何控制银行信贷需求面的

变动，从而有效识别出银行信贷渠道。为处理这一问题，Kashyap & Stein (2000) 首先提出了使
用银行特征变量（如流动比率）与货币政策变量交叉项的方法，并成功识别出货币政策冲击对

银行信贷行为（即供给面）的影响。这一方法的理论基础在于某些关键银行特征变量与货币政

24不良率 N(r) 关于 r 的二阶导表达式较为复杂，无法直接判断其符号。
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策对银行信贷行为的交互影响有明确的理论预测。25 以两家银行为例，若其资本充足率、流动

性等关键特征变量有差异，只要我们能够控制两家银行信贷需求的共同冲击（如 GDP 增速所
反映的部分）且假定信贷需求的银行异质性较小，则可利用银行关键特征与货币政策交互作用

（交叉项）来捕捉货币政策对不同银行信贷行为的差异作用，从而有效识别银行信贷渠道。

这一思路提示我们可以利用上述理论模型的混合二阶导结论来识别货币政策的银行信贷渠

道。特别的，给定货币政策与国有股权对银行贷款利率交互作用明确为正的理论结论，我们可以

通过在面板回归方程中设置交叉项 STATEit ×∆MPt 的方法来识别货币政策的银行信贷传导。

更进一步的，这个交叉项还未我们理解银行信贷渠道的作用机理给出一个特定解释，即国有股

权的差异造成银行信贷行为对货币政策变动的反应呈现异质性。在此之外，通过设置 STATE
和 ∆MP 的一阶项可以用来验证理论模型中对应的一阶预测。

综合以上讨论，我们设定如下的动态面板模型：

yit =
∑

k≥1 ϕkyit−k +
∑

ℓ≥0 βℓ∆MPt−ℓ + γSTATEit + δSTATEit ×∆MPt +X ′
itζ + ui + ξit,

其中 yit ∈ {∆LRit,∆ log LGit,NRit} 为三个主要的银行信贷行为变量，∆MPt 表示货币政策的

一阶差分，Xit 包括银行资本、流动性及相应的 GDP 增速三个控制变量，ui 为固定效应，而

ξit 为残差项。各解释变量滞后阶数的具体设定将在实证结果部分逐个说明。

我们使用标准的系统 GMM 法 (Arellano & Bover, 1995, Blundell & Bond, 1998) 对上述回
归模型进行估计，所有回归分析使用 STATA 完成。特别的，在系统 GMM 法选取工具变量的
过程中，我们将 CARit 和 LIQit 设为内生变量（即当期值可能与残差项相关），但我们默认国

有股权变量 STATEit 为外生。给定我们考察的样本期较短（05–14 年），且样本期内很多银行
经历了比较大幅度的改制，因此我们有理由相信期间各银行大部分国有股权时间序列变动与银

行日常经营活动关联较低，故其内生性有限。此外，系统 GMM 方法的适用条件之一是初期残
差项 ξi1 与长期趋势项不相关 (Blundell & Bond, 1998, Roodman, 2009)；换言之，样本期内各
变量应尽可能已经达到平稳状态而非还处于向长期趋势的转移阶段。在我们的样本期内，尽管

银行业总体处于一个大的转型背景之中，但当恰当的控制了宏观和货币条件之后，平均贷款利

率和信贷增速的确显示出较明显的平稳性，故关于这两个变量的估计较少受到初值问题的困扰。

与此不同，过去十年中国银行业转型的一个重要特点就是不良贷款率的结构性下降，故对 05-14
年全样本的估计会受到初值问题的很大干扰。对此，我们将 08 年之前的样本全部弃置不用，如
下节详述。

5.2 数据及指标定义

我们结合了 Bankscope 数据库和手工收集的银行年度报告文本集，构造了一个长度为十年
（05–14 年）、截面为 148 家银行的基准年度面板数据集。样本银行的选取标准为：对所有相关
变量，至少有 5 年的连续观测值。26 我们特别没有把 5 大国有商业银行（工、农、中、建、交）
纳入基准样本。主要考虑有三点：一是其极强的国有绝对控股背景，二是其高管人员突出的政

府背景，三是其规模与其余银行相差较大；这三者可能对银行的经营、决策方式产生重要影响。

剔除 5 大商业银行总体上是让回归结果更偏于保守，故原则上可以增强理论预测验证的可信度；
25如 Kashyap & Stein (1995) 的理论分析突出了银行流动性通过非存款融资成本渠道与货币政策共同对贷款行为
造成交互影响，从而为 Kashyap & Stein (2000) 的实证分析奠定了理论基础。

26极个别银行某些指标只包括 3 年连续观测值。
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表 2: 样本变量描述性统计

变量 含义 总样本量 均值 标准差 最小值 最大值

LRit 贷款利率 796 7.23 2.37 1.08 21.03
∆ log LGit 信贷增速 703 24.44 15.83 −11.30 163.48
NRit 不良贷款率 795 1.83 2.46 0.00 31.22
STATEit 国有股权比例 796 33.11 22.18 0.00 96.21
LIQit 流动比率 796 50.19 16.75 11.86 134.96
CARit 资本充足率 796 12.34 4.71 −23.32 62.62
MMRt 货币市场利率 10 2.90 0.97 1.26 4.08
MPPCt 货币政策主成分 10 0.00 1.43 −2.34 1.59
GDPpt 省际 GDP 增速 290 11.82 2.32 4.90 23.80

注：详细解释见正文，除样本量外均为百分比

在稳健性检验中，我们把 5 大行也纳入了回归样本中。截止 2014 年底，基准样本覆盖了所有
12 家股份制商业银行，133 家城商行的 6 成，以及 3 家较大型的农商行；样本银行总资产超过
45 万亿，占比超过当年全国商业银行总资产的 30%。27 考虑到大部分连续数据少于 5 年的银行
（主要是城商行）都属于改制或合并重组起步较晚的情况，余留政府影响可能较大，故上述样本

选择标准应不会对估计结果造成明显的向上偏误（即扩大国有股权的估计效应）。

表 2 列出了回归分析所使用的主要变量及其描述性统计量。各变量的具体来源简述如下。
主要财务指标来自 Bankscope 数据库，包括平均贷款利率 LR，年末贷款总额 LG，资本充足率
CAR 以及年末不良贷款率 NPL（该变量调整为 NR 见下文）。国有股权占比 STATE 和流动
比率 LIQ 两个变量来自手工搜集的银行年报集。28 Bankscope 中的银行流动性指标定为流动资
产/存款及短期融资之和，与《商业银行法》及监管机构要求报送的流动比率（流动资产/流动
负债，后者只包括存款的一部分及短期融资）不一致。而银行年报中披露的流动比率符合监管

惯例。全国及省际 GDP增长率和货币政策指标来自相应统计机构。除去年末贷款规模、资本充
足率、流动比率、GDP 增速等标准变量外，我们一次对余下几个重要变量做进一步说明。

国有股权占比变量是通过银行年报（摘要）所披露前十大股东信息计算得到。我们把国有

股东的范围定义为：(i) 财政股（持有人为财政部、汇金公司或地方财政厅局）；(ii) 国资委（中
央或地方）及地方国有资产管理公司；(iii) 国有企业（中央或地方）。我们把国有企业所持股份
比例纳入国有股的主要理由是国有企业也在很大程度上反映了国家偏好。最终的 STATE 数值
是前十大股东国有股份之和占银行总股本的比例。29

平均贷款利率 LR 的定义为银行当年贷款利息收入除以当年末贷款利息余额。这一指标定
义的缺陷在于过往贷款利息收入和额度同时影响分子、分母，故其对当年银行信贷价格决策的

测度存在明显的干扰。但由于目前银行业极少披露贷款期限结构，因此这一指标是能够得到的

27数据来源于银监会 2014 年报附表。截止 2014 年底，全国商业银行资产总计 150 余万亿；统计范围不包括政策
性银行、外资银行和非银行金融机构。截止该年底，5 大国有银行总资产 71 万亿，占全国商业银行业总资产的 47%，
与基准样本合计占比达 77%。

28年报数据集的说明见附录 E。
29对少量银行个别年份的中断缺失值，我们用临近年份插值补充。鉴于样本内银行股权结构的时间变动有限，这一

操作不会造成很大影响。
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最好指标。30 然而，即便是如此定义的当期平均贷款利率还是面对较明显的数据缺失问题：很

多中小城商行在年报（摘要）中不披露年度贷款利息收入而只披露年度利息总收入，后者包括

可能持有的债券类资产利息收入。对此，我们采取的补全数据方法分为两种。其一是对贷款利

息收入中断缺失的银行，使用其相近年份贷款利息收入占利息总收入的比例来补充缺失年份的

贷款利息收入数据，进而计算平均贷款利率。其二是对长期缺失贷款利息收入的银行（主要为

小型城商行），我们假设其持有的债券类证券数额较低，故其利息总收入主要反映的就是贷款利

息收入，进而直接用利息总收入除以贷款总额作为对平均贷款利率的估计。此种方法可能造成

该银行平均贷款利率水平的系统性偏误，但由于我们在回归估计中使用的是贷款利率的一阶差

分，这一系统性贷款利率水平偏误的影响可以得到有效控制。

我们使用的不良贷款率指标 NR 不同于通常使用的年末不良贷款率 NPL。通行指标 NPL
定义为年末不良贷款余额与年末贷款余额之比。但由于不良贷款问题暴漏的滞后性，这个指标

不能准确反映当年银行经营决策导致的不良贷款，而主要是过去经营决策所导致的后果。如果

现实中的贷款都是一年期，则不良贷款率应该用下一期观测到的不良贷款余额除以当期贷款余

额计算。作为这一理想情况的近似，我们将 NRt 定义为 t+ 1 期不良贷款余额 LNt+1 除以 t 期

贷款余额 LGt。由于

NRt =
LNt+1

LGt
=

LNt+1

LGt+1

LGt+1

LGt
= NPLt+1

LGt+1

LGt
,

即 t+1 期年末不良贷款率与 t+1 期贷款同比增长率加 1 的乘积。下面的实证结果将说明这样
调整的必要性。中国商业银行行业性不良贷款处置及改制于 2007年基本完成，而 2004–07年全
行业不良贷款率经历了大幅度的结构性下降（详见附录 F）。为剔除这一结构性变化因素，在具
体的 GMM 估计中，我们只使用了 2008 年之后的不良贷款率原始值 NPLit，对应于 2007 年及
之后的不良率调整值 NRit。

我们使用了两个指标度量货币政策变动。其一是货币市场利率 MMR，由银行间债券市场
的 7 天回购利率年度平均值作为代表。其二是一个综合指标 MPPC，由 MMR、存款基准利率
年度平均值 DR 以及 M2 年度增长率（取负值）三个变量的第一主成分计算得到。31 三个基础

变量及 MPPC 在样本期内的变动如图 1 所示。可见，货币政策在 08 年之前有一个紧缩阶段，
08–10 年间为应对次贷危机货币政策明显扩张，此后再度紧缩并在过去两年间有所放松。

最后，我们使用 GDP增长率来控制宏观经济周期对银行信贷需求的影响。对股份制商业银
行，我们使用全国的年度 GDP 增长率作为控制变量。对城商行和农商行，我们使用省际 GDP
增长率作为控制变量。对应区域的 GDP 增长率直接进入回归方程作为控制变量，其暗含假设
是各区域 GDP 增速所反应的贷款需求效应一致。在稳健性检验中，我们考虑另外一种控制方
式：先设置地区虚拟变量 Ii∈p（银行 i 属于地区 p 时取 1），再把 Ii∈p × GDPpt 放入回归方程

中。此种设定允许不同地区 GDP 增速对区银行的影响有差异。样本银行对应了 28 个省份，加
股份制银行对应的全国范围，共 29 个地区。

30我们推测如此定义的平均贷款利率不会对当期银行实际贷款价格决策产生系统性偏误。原因过往贷款利息收入

与过往贷款总额正相关，而贷款利率的变化较贷款数额的变化幅度相对有限。此外，经济周期波动还可以在一定程

度上平滑过往贷款对应的平均贷款利率。

31存款准备金率也是文献中一个常用的货币政策指标。但正如周小川 (2012) 所述，央行在 2000 年之后主要使用
提高存款准备金率的方法来应对外汇储备增加引起的流动性过剩问题，而外汇储备的增加具有结构性而非周期性变

化的特征。本文的研究更偏重周期性，因此没有采用准备金率这一指标。
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图 1: 货币政策变动 2005–2014

5.3 实证结果

我们依次报告三个被解释变量（平均贷款利率、贷款增速、不良贷款率）的估计结果，分别

对应模型关于这些内生变量的三组理论预测。

平均贷款利率的估计结果见表 3。具体的解释变量滞后阶数设定为：平均贷款利率只考虑滞
后一期 LRit−1，政策变量只考虑当期值 MPt。这样的设定已经能够达到较好的估计效果；包含

高阶滞后的情形在下一小节简单讨论。由于系统 GMM 估计需要先对每个变量取差分及差分的
滞后项，故本组估计实际使用了 603 个银行-年度观测值。

表中第一列 MP表示所用货币政策指标。接下来的四个变量表示被解释变量的一阶滞后项、
货币政策差分项、国有股权项及交互作用项，各项对应的行给出了相关系数的点估计和相应的

p- 值（双边检验，原假设为估计系数为 0）。最后一行的 AR(2) 表示对各组回归所得残差进行
2- 阶自相关检验，即系统 GMM 估计中差分方程残差 ∆ξit 的自相关性。系统 GMM 的适用性
依赖于 ξit 自相关为 0 的假设，故 ∆ξit 的 2-阶自相关为 0。表的 2-3 两列给出了两步法有效估
计的结果。我们主要关心货币政策、国有股权及其交叉项的估计结果。32 如表所示，货币政策

对银行平均贷款利率有一个显著的正向作用，意味着货币政策的紧缩（放松）带来银行平均贷

款利率的上升（下降）。以货币市场利率 MMR 为代表，1 个百分点的下降伴随了平均贷款利率
0.66 个百分点的下降。国有股权对平均贷款利率也有一个显著负向影响。尽管该系数的点估计
仅为 −0.042，但考虑到样本银行国有股权的明显差异（表 2），这一负向作用的经济意义依然显
著。特别地，一个样本标准差的国有股权上升（22.2%）对应了 0.93% 的平均贷款利率下降。

与理论预测一致，对交叉项系数的估计结果显著为正，意味着货币政策与国有股权对银行

平均贷款利率的交互作用为正。联系 5.1节的讨论，这说明了该面板回归模型能够有效识别货币
32一阶滞后项系数的显著性与否不影响系统 GMM 的适用性；系统 GMM 只要求一阶滞后项绝对值小于 1。

20



表 3: 对平均贷款利率的估计结果

2-step 2-step WC

MP MMR MPPC MMR MPPC

∆LRit−1 0.017 −0.031 0.017 −0.031

(0.005) (0.000) (0.731) (0.497)
∆MPt 0.662 0.525 0.662 0.525

(0.000) (0.000) (0.000) (0.000)
STATEit −0.042 −0.038 −0.042 −0.038

(0.000) (0.000) (0.000) (0.002)
∆MPt × STATEit 0.007 0.004 0.007 0.004

(0.000) (0.000) (0.178) (0.350)
AR(2) −1.420 −1.560 −1.268 −1.465

(0.156) (0.119) (0.205) (0.143)

注：括号中的数字为双边检验 p-值，AR(2) 为残差 2 阶自相关检验，实
际使用 603 个银行-年度观测值

政策的银行信贷渠道，且表明其作用机制之一正是通过银行国有股权。对货币政策信贷渠道的

识别也意味我们可以把货币政策一阶项的估计结果看做因果关系，而不仅仅是相关性关系。以

货币市场利率为货币政策代表时，该系数的点估计值为 0.007，明显货币政策和国有股权的一阶
系数，但其对应的经济意义是显著的。先考虑交互项对货币政策作用的影响。给定 −1% 的货币
政策刺激，当两家银行的国有股权相差一个标准差时，高国有股权银行的贷款利率会比低国有

股权银行多降低 0.15%（= 0.007% × 22.2），占到货币政策一阶效果（贷款利率下降 0.66%）的
近 1/4。再考虑交互项对国有股权作用的影响。给定 1% 的货币政策变动，交互项对应的平均贷
款利率国有股权边际效应 0.007 占国有股权一阶边际效应绝对值 0.042 的 1/6。

以货币市场利率、存款基准利率与M2增速三者主成分代表的货币政策指标，两步法的估计
的定性结果结果与只用货币市场利率的情形完全一致。不过由于该指标水平值缺乏量化解释，因

此无法直接考察对应估计结果的经济效果。表 3的 4-5列括号中报告的 p-值为使用Windmeijer
(2005) 有限样本纠偏方法计算所得（WC 对应 Windmeijer corrected）。33 这两列的结果显示，

即使对可能的小样本偏误进行了纠正，货币政策与国有股权的一阶效应依然有很高的统计显著

性。与基准两步法的结论有所差异，此时交互项系数的显著性有所下降。但考虑到理论预测交

互项系数为正，对该系数所作检验应该考虑单边 p- 值，而单边 p-值等于 8.9%，处于传统认可
的 10% 显著性标准之内。

贷款增速的估计结果见表 4。与前组估计一样，贷款增速我们只考虑滞后一期，政策变量我
们只考虑当期值。该组估计实际使用了 605个银行-年度观测值。对于基准两步法的情形（2-3两
列），所有系数都具有较高的统计显著性。与理论分析一致，货币政策紧缩（放松）引起信贷增速

放缓（提高）。以货币市场利率为例，货币政策放松 1%引起当年信贷增速提高 2.587%。类似的，
33两步法系统 GMM 动态面板估计在小样本时可能有较大的估计参数（向量）协方差矩阵计算偏误，可能造成对
参数标准误的估计不足。Windmeijer (2005) 给出了一个纠正小样本偏误的实用计算公式，对应于 STATA 两步法系
统 GMM 动态面板估计中的标准误 robust 选项。这一方法不改变两步法的点估计值，而只改变估计参数的协方差
矩阵。并且，在Windmeijer 纠偏法下标准误相较非纠偏的情形自动增加，对应的参数估计显著性下降。值得注意的
是，Windmeijer 意义下的 robust 标准误与经典的 White 稳健标准误是两个不同的概念。
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表 4: 对贷款增速的估计结果

2-step 2-step WC

MP MMR MPPC MMR MPPC

LGit−1 0.232 0.217 0.232 0.217
(0.000) (0.000) (0.005) (0.012)

∆MPt −2.587 −1.586 −2.587 −1.586

(0.000) (0.000) (0.069) (0.045)
STATEit 0.183 0.175 0.183 0.175

(0.000) (0.000) (0.094) (0.214)
∆MPt × STATEit −0.041 −0.027 −0.041 −0.027

(0.000) (0.000) (0.416) (0.318)
AR(2) 1.584 1.062 1.377 0.923

(0.113) (0.288) (0.169) (0.356)

注：括号中的数字为双边检验 p-值，AR(2) 为残差 2 阶自相关检验，实
际使用 605 个银行-年度观测值

国有股权的上升也会刺激银行信贷增速的上升；给定国有股权上升一个样本标准差（22.2%），银
行信贷增速相应提高 4.06%。两者的交互作用显著为负，说明国有股权有提升货币政策对银行
信贷总量影响的作用。同样以货币市场利率为例，给定 ∆MPt = −1% 的货币政策刺激及一个
标准差的国有股权差异，交互作用能够额外提升 0.91% 的信贷增速，相当于货币政策一阶效果
的 35%。

如表 4第 4-5两列所示，使用Windmeijer方法对可能存在的参数标准误小样本偏误进行调
整后，货币政策和国有股权的一阶效果基本保持同样的统计显著性。只有 MPPC 为货币政策代
表时，国有股权的一阶效应的统计显著性较弱，对应于系数非 0 备选假设的双边 p-值为 0.214。
如果考虑系数为负的备选假设，则单边 p-值 0.107，处于传统显著性标准的边缘。对国有股权、
货币政策的交互作用，不论以货币市场利率还是综合指标 MPPC 代表货币政策，估计系数对应
的 p-值都较高，即便考虑单边 p-值也如此。对此情况，一种解释是样本所能体现的关于交互作
用的信息还存在一定的程度的不确定性；而另一种解释是这其实反映了第 4.3 节末理论分析中
L∗
αρ 符号的不确定性。当然，如果我们相信小样本偏误不大、无需 Windmeijer 调整，那么基准
两步法对交互作用系数的估计依然是显著的。

对不良贷款率的估计结果见表 5。与前两组估计不同，我们发现恰当的模型设定需要加入不
良率的滞后两期值 NRit−2 和政策变量的滞后一期值 MPt−1。该组估计实际使用 400 组银行-年
度观测值。在估计方法上，我们同时考虑了一步和两步法。理论分析中已经指出，货币政策和

国有股权对不良率的交互作用符号不明确，因此我们重点考察两者的一阶作用。第二、三列两

步法的结果表明，扩张性货币政策对不良率有显著的提升作用，并且这种作用具有明显的滞后

效应。连续两年的货币市场利率 1% 的下降累计带来了不良率 0.1% 的提高。这与文献中关于货
币政策放松导致银行风险承担提高的实证结论是一致的。国有股的一阶作用在统计上同样显著，

且与货币政策相比，经济意义上可能还更加重要：一单位标准差（22.2%）的国有股权提升对应
了 0.22% 的不良率增加。

为进一步检验估计结果的可信度，我们还对模型进行了一步 GMM 估计，并使用 White 稳
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表 5: 对不良贷款率的估计结果

2-step 1-step robust

MP MMR MPPC MMR MPPC

NRit−1 0.511 0.506 0.510 0.508
(0.000) (0.000) (0.000) (0.000)

NRit−2 −0.119 −0.121 −0.119 −0.121

(0.00 (0.000) (0.000) (0.000)
∆MPt −0.060 −0.052 −0.079 −0.055

(0.000) (0.000) (0.534) (0.530)
∆MPt−1 −0.049 −0.027 −0.052 −0.028

(0.000) (0.000) (0.030) (0.183)
STATEit 0.010 0.009 0.010 0.009

(0.000) (0.000) (0.201) (0.201)
∆MPt × STATEit 0.0009 0.0006 0.001 0.0006

(0.000) (0.000) (0.575) (0.654)
AR(2) −0.807 −0.826 −0.845 −0.840

(0.420) (0.408) (0.398) (0.401)

注：括号中的数字为双边检验 p-值，AR(2) 为残差 2 阶自相关检验

健标准误计算了对应的 p-值。一步法的点估计结果与两步法非常接近。货币政策前后两期的货
币政策项系数均为负，而国有股权项系数为正。与两步法略微不同，一步法稳健估计的结果表

明货币政策变量滞后一期具有统计显著性，而当期值统计上不显著。这一结果其实与中国银行

贷款平均两年左右的期限非常吻合。34 国有股权系数的双边 p-值为 0.201，若考虑单边 p-值则
为 0.1，刚好处于标准的 10% 显著性边界。两步法 Windmeijer 纠偏的结果与稳健一步法非常
类似，不再赘述。

附录

D 利润函数的凹性

将 θ(r) 简记为 θ，利润函数的二阶导数为

π′′(r) = −Bθf(θ)θ′ − (R−W )f(θ)(θ′)2 − [V (θ) + ∆ρD][f ′(θ)(θ′)2 + f(θ)θ′′].

利用 θ(r)/θ′(r) = [R− (1 + r)B]/B 及 θ′′(r)/(θ′(r))2 = 2/θ(r)，π′′(r) 的表达式可以写为

π′′(r)

f(θ)(θ′)2
= −(R− (1 + r)B)− (R−W )− [V (θ) + ∆ρD](f ′(θ)/f(θ)− 2/θ),

其中 θ 表示 θ(r)。为判断 π′′ 的符号，只需要判断上式右端的符号。按照假设 2，上式右端第三
项中 f ′(θ)/f(θ)− 2/θ ≥ 0，而 ∆ρD > 0，故 V (θ) < 0 的可能性是造成 π′′ > 0 的唯一原因。直

34尽管对中国银行贷款的期限结构缺乏公开、系统的数据披露，但从多个渠道了解的信息均指向两年的贷款平均期

限。
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观上看，保证 π′′ ≤ 0 的一组充分条件是 V (θ) 的下界不能太小且 f ′(θ)/f(θ)− 2/θ 的上界不能

太大。我们下面的分析将得出这样一组合适的充分条件。

首先注意到

V (θ) = θ(R−W ) +W − (1 + ρf ) > θ(R−W ) +W −R = −(1− θ)(R−W ),

故
π′′(r)

f(θ)(θ′)2
< −(R− (1 + r)B)− (R−W ) + (1− θ)(R−W )(f ′(θ)/f(θ) + 2/θ).

其次，令 λ = (1+ρf )W/(R−W )，由 0 < (1+ρf )W = θ(r̄)(R−(1+r̄)B) = R−(1+r̄)B < R−W

知 0 < λ < 1，且 R− (1 + r)B ≥ R− (1 + r̄)B = λ(R−W )。将该式代入上面关于 π′′ 的不等

式可得

π′′(r)

f(θ)(θ′)2
< −λ(R−W )− (R−W ) + (1− θ)(R−W )(f ′(θ)/f(θ) + 2/θ),

由此可得 π′′(r) ≤ 0 的一个充分条件为

εf (θ) =
θf ′(θ)

f(θ)
≤ (1 + λ)

θ

1− θ
− 2.

上式右端是 θ 的增函数，而 θ(r) 又是 r 的增函数，故成功概率密度函数的弹性只需对任意的

p ∈ [θ(0), 1] 满足 εf (p) ≤ (1 + λ)θ(0)/(1 − θ(0)) − 2，即可保证 π′′(r) < 0 在整个定义域 [0, r̄]

上成立。

利用 θ(0) = (1+ρf )W/(R−B)及 λ = (1+ρf )W/(R−W )，理论上我们可以进一步讨论前

述 εf (p)的上界如何依赖于基本参数 ρf , R和 W 的取值（注意 B = 1−W）。然而我们的模型本

质上是一个实证理论，目的在于解释现实中银行国有股权的作用，因此我们可以通过实际数据

来粗略校准这些参数并计算该上界，从而对这一充分条件的限制强弱形成大概的定量认识。脚

注 12中我们已经讨论过 ρf 的一个合理取值是 15%。对于变量 W，注意到 W/B = W/(1−W )

有两种解释方法，其一是企业投资中自有资金的平均比例（B 为外部融资的份额），其二为不

良贷款平均回收率（回收金额额与贷款本金的比例）。由于我们的模型更关心银行信贷而非一般

企业的资本结构，我们使用第二种解释来校准 W。国内关于不良贷款回收率的研究比较零散，

估计值从 30% 到 80% 不等，而我们将其定为 50%，35 对应的 W = 1/3。对于第三个参数 R，

我们并没有直接的数据来帮助校准。模型中 R − 1 衡量的是投资项目获得成功时的回报率，且

R − 1 > ρf。而 ρf 的校准值 15% 已经算是比较高的资产收益率（远高于我国的金融资产收益
率），故我们将 R − 1 取为 20%。虽然没有直接的证据，但直观上看，20% 的全社会平均生存
企业资产收益率应该不是一个过于保守的估计值。

35国内关于不良贷款回收率（及对应的违约损失率，两者和为 1）的经验研究主要依靠两类数据，第一是 1999 年
陆续成立的四大资产管理公司（起初用于给工农中建四大行剥离不良资产）的商用数据，如东方资产的 LossMetrics
数据库，第二是各个银行自己掌握的非公开信贷数据。基于资管公司数据（一般都使用东方资产的 LossMetrics 数
据库，为目前国内最大的该类的数据库）的研究，如代太山、陈敏、杨晓光 (2008) 和王博、唐跃、陈浩等 (2011)，
得到的平均回收率在 30% 左右（使用 07 年之前的数据）。使用银行自身数据所得平均回收率结果不尽相同：于晨曦
(2007) 的结果为 40% 左右（工行，01–04 年）；何自力 (2006) 的结果为 45% （广东某银行，91–04 年）；叶晓可、
刘海龙 (2006) 的结果为 61%（温州某银行，86-05 年）；郑学、黄建忠、李叔诚 (2010) 得到的平均回报率为 80%
以上（中行，01–09 年）；杨军、程建、潘俊武 (2009) 的结果为 70% 左右（建行，02–06 年）。尽管上述研究所选
用的回收率计算方法不尽相同，但还是可以明显看出资产管理公司不良资产回收率低于各银行自身。综合这些因素，

我们将 W 定为 50%。考虑到我们的研究期主要集中在 05 年之后，而过去十年银行及资管公司不良资产处置能力有
所提高，故该值应该是偏保守的估计。
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给定三个参数的校准值，我们可以算出 θ(0) = 0.72, λ = 0.44，故 εf 的上界为 3.7−2 = 1.7。

联系假设 2给出的下界 εf ≥ −2，我们认为 1.7的上界并不是一个比较很强的要求。进一步地，类

似脚注 19，如果假设 f 满足 Beta-分布，则 εf (p) = (a−1)−(b−1)p/(1−p)。对 p ≥ θ(0) = 0.72，

有很多 a, b ≥ 0 的参数组合可以保证 εf (p) ≤ 1.7；特别地，结合脚注 19 中的条件 b ≤ 1（等价

于假设 2），只需进一步要求 a ≤ 2.7 + 2.57(b− 1) = 0.13 + 2.57b。

E 年报数据集的说明

我们目前系统搜集了尽可能多的银行年报文档，覆盖所有 5 大国有银行（2005 年起）、12
家股份制银行（2000 年起，平均样本长度 11.3 年）、137 家城商行（2003 年起，平均样本长度
6.6 年；合并重组之前分开计数）及 7 家较大规模农商行（2004 年起，平均样本长度 7.4 年）。
银监会 2007 年颁布实施《商业银行信息披露办法》，进一步完善了 2002 年制定的《商业银行信
息披露暂行办法》，开始要求所有商业银行与会计年度结束 4 个月内自行披露年度报告（摘要），
并报送银监会登记。披露形式为营业场所张贴、纸质媒体登载和网络（各银行官网）披露。部分

商业银行 2007 年之前就已经开始公开披露年报（摘要），而原则上说 2007 年开始所有商业银
行均须公开披露其年报。但受实际情况限制，到目前为止，只有大、中型商业银行、城商行及部

分农商行能够做到每年披露年报。

我们整理的银行年报文档集主要依赖下面几个来源。

1. 各银行官方网站——银监会金融机构信息披露平台 http://www.cbrc.gov.cn/chinese/
xxpl/index.html集中了所有城商行和大部分较大规模农村银行（包括农商行、农合行和
农村信用社）的网站链接。目前大部分城商行的官方网站都可以正常下载年报，但覆盖年

份经常较短且存在残缺不全的情况。而除较大规模的农商行外，大部分农村银行的网站或

者不提供年报信息披露，或者维护不良不能正常使用，或者根本没有官方网站。

2. 报纸——受人民银行《信息披露办法》的实施的影响，大部分城商行均选择《金融时报》
为其年报摘要披露媒体。还有部分城商行选择在地方报纸（省、市一级宣传部主管的日报）

上登载年报摘要。还有不少江浙地区的农商行选择在《上海金融报》上登载年报摘要（目

前未收录）。特别说明：《金融时报》网站提供电子版下载，但回溯时间只能到 2008 年（即
2007 年年报）；2007 年及之前的电子版由于服务器原因无法下载，故只能依赖于纸质版拍
照、扫描等途径复制保存。

3. 中国货币网及中国债券网——这两个网站（特别是前者）提供了可观的城商行年报（摘要）
文档，对没有年报文档的年份，通常会有经审计财务报表文档。商业银行发行金融债或是

承销债券必须向上述两个网站报备其年报或经审计财务报表。

4. 网络文库——包括百度文库、道客巴巴、豆丁网等。这个来源包括个别城商行个别年份的
年报（或摘要），但可以作为官网年报不全或缺少前述来源时的有效补充。

F 不良贷款率的结构性变化

从 1999 年起，人民银行会同财政部开始对四大国有银行（工农中建）进行不良资产剥离，
而 2003 年设立的银监会主要初始职责之一就是监督、协助商业银行结构性缩减不良贷款率。随
着农业银行在 2007 年底完成剩余的不良资产处置工作，不良贷款率的结构性下降告一段落。表
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表 6: 不同类别商业银行不良贷款率

年份 总体平均 五大国有行 股份制银行 城商行 农村银行

2004 13.21 15.57 4.94
2005 8.61 10.49 4.22 7.73 6.03
2006 7.09 9.22 2.81 4.78 5.90
2007 6.17 8.05 2.15 3.04 3.97
2008 2.42 2.81 1.35 2.33 3.94
2009 1.58 1.80 0.95 1.30 2.76
2010 1.14 1.31 0.70 0.91 1.95
2011 1.00 1.10 0.60 0.80 1.60
2012 0.95 0.99 0.72 0.81 1.76
2013 1.00 1.00 0.86 0.88 1.67
2014 1.25 1.23 1.12 1.16 1.87

6 报告了四类主要商业银行不良贷款率（NPL 原始值）2004–14 的年度变化情况，数据来源于
银监会网站。该表清晰反映出不良贷款率在 2007 之前与 2008 之后的结构性差异。
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