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Tóm tắt:
Bài báo nghiên cứu tác động của biến đổi khí hậu và quản trị công đối với bất bình đẳng thu 
nhập tại 63 tỉnh thành của Việt Nam trong giai đoạn 2006-2021 thông qua mô hình phân phối 
trễ tự hồi quy (Autoregressive Distributed Lag, ARDL). Kết quả nghiên cứu cho thấy biến đổi 
khí hậu làm tăng bất bình đẳng thu nhập, trong khi quản trị công làm giảm bất bình đẳng thu 
nhập tại Việt Nam trong cả ngắn hạn và dài hạn. Cụ thể, tác động của biến đổi khí hậu đến 
bất bình đẳng thu nhập trong ngắn hạn mạnh hơn so với trong dài hạn. Ngược lại, ảnh hưởng 
của quản trị công trong việc cải thiện tình trạng bất bình đẳng thu nhập về lâu dài có ý nghĩa 
hơn so với ngắn hạn. Đặc biệt, quản trị công tốt có thể làm giảm tác động bất lợi của biến đổi 
khí hậu lên phân phối thu nhập. 
Từ khóa: Biến đổi khí hậu, quản trị công, bất bình đẳng thu nhập, Việt Nam, ARDL 
Mã JEL: E02, E24, H83, Q53.

Climate change, governance quality and income inequality in Vietnam: Empirical 
evidence of provincial levels from ARDL approach
Abstract:
The paper investigates the impact of climate change and governance quality on income 
inequality across 63 provinces of Vietnam in the period 2006-2021 by using the Autoregressive 
Distributed Lag (ARDL) approach. The results illustrate that climate change worsens income 
inequality while governance quality lessens it in the short and long term. Specifically, the impact 
of climate change on income inequality is more pronounced in the short run compared to the 
long run. Conversely, the influence of governance quality in ameliorating income inequality is 
more significant in the long run than in the short run. Remarkably, good governance quality 
can reduce the adverse impact of climate change on income distribution. 
Keywords: Climate change, governance quality, income inequality, Vietnam, ARDL
JEL Codes: E02, E24, H83, Q53.
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1. Giới thiệu 
Biến đổi khí hậu đặt ra những thách thức lớn đối với phát triển kinh tế xã hội toàn cầu, đòi hỏi phải xem 

xét nghiêm ngặt các tác động đa chiều của nó, đặc biệt là bất bình đẳng thu nhập, phản ánh sự chênh lệch 
trong khả năng tiếp cận tài nguyên, cơ hội và phục hồi trước các cú sốc môi trường (Diffenbaugh & Burke, 
2019). Đồng thời, cải thiện chất lượng quản trị công trở thành ưu tiên của nhiều quốc gia bởi vì các cơ chế 
quản trị hiệu quả đóng vai trò quan trọng trong việc định hình các phản ứng chính sách và phân bổ nguồn 
lực (Huynh & Hoang, 2024). Do đó, hiểu mối quan hệ giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản trị và bất bình 
đẳng thu nhập là chìa khóa để đưa ra các phản ứng chính sách hiệu quả và thúc đẩy phát triển bền vững.

Theo chỉ số hòa bình toàn cầu của Viện Kinh tế và hòa bình (Institute for Economics & Peace, 2019), Việt 
Nam là một trong 9 quốc gia đối mặt với nguy cơ cao nhất từ biến đổi khí hậu. Mặc dù là một quốc gia đang 
phát triển nhanh ở Đông Nam Á, Việt Nam vẫn dễ bị tổn thương trước tác động của biến đổi khí hậu do vị 
trí địa lý và sự phụ thuộc vào nông nghiệp. Đồng thời, Việt Nam đang nỗ lực nâng cao tính minh bạch, trách 
nhiệm giải trình và hiệu quả trong quản trị công. Bất bình đẳng thu nhập giữa thành thị và nông thôn, cùng 
với sự chênh lệch giữa các vùng cũng là một thách thức lớn trong quá trình phát triển. 

Trong bối cảnh đó, nghiên cứu này đi sâu vào mối quan hệ giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản trị công 
và bất bình đẳng thu nhập cấp tỉnh ở Việt Nam. Sử dụng mô hình phân phối trễ tự hồi quy (ARDL), nhóm 
nghiên cứu phân tích tác động của biến đổi khí hậu và chất lượng quản trị công đối với phân phối thu nhập 
trong giai đoạn 2006-2021 trên 63 tỉnh thành của Việt Nam, cả trong ngắn hạn và dài hạn.

Nghiên cứu này tập trung vào hai luận điểm chính. Thứ nhất, biến đổi khí hậu làm gia tăng bất bình đẳng 
thu nhập ở Việt Nam do các tác động bất lợi chủ yếu ảnh hưởng đến các nhóm dân cư dễ bị tổn thương. Thứ 
hai, chất lượng quản trị có vai trò quan trọng trong việc giảm thiểu bất bình đẳng thu nhập, vì các cơ chế 
quản trị hiệu quả có thể tăng cường khả năng phục hồi, thúc đẩy phản ứng thích ứng và phân phối nguồn 
lực công bằng. 

Nghiên cứu này đóng góp cho tài liệu hiện có cả về lý thuyết và thực tiễn. Về lý thuyết, nhóm tác giả phát 
triển khung lý thuyết tích hợp từ kinh tế môi trường, kinh tế học thể chế và kinh tế phát triển để giải quyết 
những vấn đề đương đại phức tạp. Về thực tiễn, các phát hiện cung cấp bằng chứng thực nghiệm hỗ trợ việc 
xây dựng chính sách và ra quyết định, đồng thời đưa ra những hiểu biết quan trọng về các chiến lược thúc 
đẩy phát triển bền vững và toàn diện trước thách thức của biến đổi khí hậu. 

2. Cơ sở lý thuyết và tổng quan nghiên cứu 
2.1. Cơ sở lý thuyết
Trong kinh tế học hiện đại, việc kết hợp các lý thuyết mở ra cách tiếp cận tổng hợp để giải quyết các vấn 

đề phức tạp. Các lý thuyết truyền thống cho rằng sự phân phối thu nhập chủ yếu phụ thuộc vào phân bổ 
nguồn lực và sự không hoàn hảo của thị trường, nhưng bị chỉ trích vì thiếu sự chú trọng đến yếu tố xã hội 
và thể chế. Lý thuyết Hậu Keynes lấp đầy khoảng trống này bằng cách nhấn mạnh vai trò của xã hội, chính 
trị và thị trường trong bất bình đẳng thu nhập. Kinh tế học thể chế giải thích phân phối thu nhập qua các tổ 
chức xã hội, và cải thiện chất lượng thể chế giúp thúc đẩy công bằng thu nhập bằng cách bảo vệ người yếu 
thế thông qua hệ thống tư pháp độc lập (North, 1991; Chong & Gradstein, 2007). Trong kinh tế môi trường, 
biến đổi khí hậu làm trầm trọng thêm bất bình đẳng thu nhập, do tăng tính dễ tổn thương của các cộng đồng 
bị thiệt thòi và giảm khả năng thích ứng của họ (Islam & Winkel, 2017; Huynh & Hoang, 2024). Kinh tế môi 
trường cũng nhấn mạnh rằng thể chế tốt có thể giảm thiểu lượng khí thải và nâng cao chất lượng môi trường 
bằng cách thực thi hiệu quả các quy định về môi trường (Huynh & Ho, 2020; Huynh & cộng sự, 2023).

2.2. Tổng quan nghiên cứu
2.2.1. Tác động của biến đổi khí hậu lên bất bình đẳng thu nhập
Islam & Winkel (2017) đã đề xuất khung phân tích về tác động của biến đổi khí hậu đối với bất bình đẳng 

thu nhập trong một quốc gia, đặc biệt là trong ngắn hạn. Họ nhấn mạnh ba kênh chính: (i) làm tăng rủi ro 
tiếp xúc của các nhóm yếu thế với các hiểm họa khí hậu; (ii) làm trầm trọng thêm sự nhạy cảm và dễ bị tổn 
thương của họ; và (iii) làm giảm khả năng ứng phó với những thiệt hại do biến đổi khí hậu gây ra. Trong 
ngắn hạn, những tác động này rõ rệt hơn do những tác động tức thời của các sự kiện liên quan đến khí hậu, 
ảnh hưởng không cân xứng đến người nghèo. Palagi & cộng sự (2022) minh họa thêm rằng lượng mưa thất 
thường, một biến số khí hậu ngắn hạn, làm trầm trọng thêm bất bình đẳng thu nhập ở các nền kinh tế phụ 
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thuộc vào nông nghiệp, đặc biệt là ở châu Phi. Tương tự, Paglialunga & cộng sự (2022) nhận thấy rằng nhiệt 
độ tăng và lượng mưa thất thường làm trầm trọng thêm đáng kể bất bình đẳng thu nhập, đặc biệt là ở các 
vùng nông thôn nơi nông nghiệp là sinh kế chính. Những tác động ngắn hạn này bắt nguồn từ sự gián đoạn 
tức thời trong năng suất nông nghiệp và sự bất ổn kinh tế. 

Về lâu dài, tác động của biến đổi khí hậu đối với bất bình đẳng thu nhập vẫn nghiêm trọng nhưng có xu 
hướng ổn định khi xã hội thích nghi với các điều kiện môi trường thay đổi. Alam & cộng sự (2017) chứng 
minh rằng trong khi biến đổi khí hậu ảnh hưởng tiêu cực đến năng suất nông nghiệp, lợi nhuận và bình đẳng 
thu nhập, các chiến lược thích ứng dài hạn có thể giảm thiểu một số tác động này. Tuy nhiên, khả năng thích 
ứng hạn chế của người nghèo, đặc biệt là trong nông nghiệp, tiếp tục duy trì nếu không có biện pháp thích 
ứng và can thiệp chính sách (Mertz & cộng sự, 2009; Molua, 2009). Các hậu quả kinh tế dài hạn của biến 
đổi khí hậu, chẳng hạn như tăng trưởng kinh tế giảm và biến động thu nhập tăng, càng cản trở các chính 
sách phân phối có thể giảm thiểu bất bình đẳng (Fankhauser & Tol, 2005; Akram, 2012; Letta & Tol, 2019; 
Hoang & Huynh, 2020). Do đó, trong khi các tác động ngắn hạn của biến đổi khí hậu đối với bất bình đẳng 
thu nhập rõ rệt hơn, thì các tác động dài hạn vẫn tồn tại do những thách thức về cấu trúc và năng lực thích 
ứng hạn chế của người nghèo nếu không có biện pháp thích ứng và can thiệp chính sách. 

2.2.2. Tác động của quản trị công lên bất bình đẳng thu nhập
Chất lượng quản trị đã được ghi nhận là nhân tố quan trọng cho sự phát triển kinh tế của một quốc gia 

trong nhiều thập kỷ qua (North, 1991; Acemoglu & cộng sự, 2005). Trong ngắn hạn, chất lượng quản trị tốt 
hơn có thể làm giảm bất bình đẳng thu nhập thông qua việc làm giảm chi phí giao dịch, giảm thông tin bất 
cân xứng, cải thiện hiệu quả thị trường và tăng cường phân bổ nguồn lực (Park, 2012; Leonard & cộng sự, 
2013; Hoffman & cộng sự, 2016). Trong ngắn hạn, quản trị tốt hơn có thể mang lại sự hỗ trợ kịp thời thông 
qua phân bổ nguồn lực hiệu quả và các biện pháp bảo vệ, do đó làm giảm tình trạng dễ bị tổn thương của 
người nghèo. 

Tuy nhiên, tác động lâu dài của quản trị đối với bất bình đẳng thu nhập là đáng kể hơn. Theo thời gian, 
quản trị tốt bền vững dẫn đến phân phối thu nhập bình đẳng hơn bằng cách cho phép các chính sách tái phân 
phối và đảm bảo rằng ngành tư pháp bảo vệ người nghèo (Chong & Gradstein, 2007). Mặt khác, các thể chế 
yếu kém làm trầm trọng thêm bất bình đẳng thu nhập, nhưng tác động này có thể được giảm thiểu khi chính 
phủ áp dụng các chính sách tái phân phối dài hạn (Carmignani, 2009). Những lợi ích lâu dài của chất lượng 
quản trị cũng được thể hiện rõ trong nghiên cứu của Ferrara & Nisticò (2019), theo đó, tác động của chất 
lượng quản trị đối với bất bình đẳng phúc lợi khu vực thay đổi theo chi tiêu công và sự lan tỏa không gian. 
Hơn nữa, Gradstein & cộng sự (2001) cho rằng tác động lâu dài của nền dân chủ đối với bất bình đẳng chịu 
ảnh hưởng của hệ thống chính trị và hệ tư tưởng, trong đó hệ thống nghị viện và một số bối cảnh văn hóa 
nhất định có sự giảm bất bình đẳng đáng kể hơn.

2.2.3. Vai trò của chất lượng quản trị công trong việc giảm thiểu tác động của biến đổi khí hậu đến bất 
bình đẳng thu nhập 

Các nghiên cứu trước đây đã tập trung vào các yếu tố riêng lẻ như biến đổi khí hậu hoặc chất lượng quản 
trị nhưng chưa khám phá đầy đủ mối liên hệ giữa chúng trong việc làm trầm trọng thêm hoặc giảm thiểu bất 
bình đẳng thu nhập. Chúng tôi lập luận rằng việc cải thiện chất lượng quản trị công không chỉ làm giảm bất 
bình đẳng thu nhập mà còn giảm bớt tác động bất lợi của biến đổi khí hậu đối với bất bình đẳng thu nhập 
vì chất lượng quản trị công tốt hơn có thể làm giảm biến đổi khí hậu theo những cách trực tiếp và gián tiếp.

Một mặt, chất lượng quản trị công tốt có thể trực tiếp thúc đẩy chất lượng môi trường vì chất lượng quản 
trị với “các quy tắc chính thức và những ràng buộc không chính thức” có thể định hình các hoạt động của 
con người vốn là tác nhân của bi kịch khí hậu. Quản trị công tốt hơn có thể giảm lượng khí thải CO2 và nâng 
cao chất lượng môi trường (Goel & cộng sự, 2013; Ali & cộng sự, 2019; Huynh và Ho, 2020). 

Mặt khác, chất lượng quản trị công có tác động gián tiếp đến việc giảm biến đổi khí hậu qua hai kênh 
chính. Thứ nhất, quốc gia có quản trị tốt hơn thu hút đầu tư trực tiếp nước ngoài (FDI) xanh, khuyến khích 
đổi mới công nghệ sạch, từ đó giảm ô nhiễm không khí (Cheung & Ping, 2004). Huynh & Hoang (2019) chỉ 
ra rằng chất lượng quản trị có thể hàn gắn mâu thuẫn giữa giả thuyết “Nơi ẩn giấu ô nhiễm” và giả thuyết 
“Hào quang ô nhiễm”. Ban đầu, FDI có thể tăng ô nhiễm, nhưng khi quản trị được cải thiện đến một giá trị 
tới hạn, FDI sẽ giúp giảm ô nhiễm không khí. Thứ hai, Huynh & Ho (2020) phát hiện rằng quản trị tốt làm 
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giảm quy mô nền kinh tế ngầm, nơi các doanh nghiệp trốn tránh quy định môi trường, dẫn đến giảm ô nhiễm.
3. Mô hình nghiên cứu và dữ liệu
3.1. Mô hình nghiên cứu 
Dựa vào cơ sở lý thuyết và các nghiên cứu trước, các tác giả đề xuất mô hình nghiên cứu tác động của 

biến đổi khí hậu (CC), chất lượng quản trị công (PAPI), và sự tương tác của chúng (CC*PAPI) lên bất bình 
đẳng thu nhập (GINI) như sau:

GINIit = a0 + a1 CCit + a2 PAPIit + a2 CCit *PAPIit + Xʹit αj + uit   (1)
Trong đó: a1, a2, a3, và αj là các hệ số hồi quy tương ứng, u là phần dư của mô hình. GINIit, CCit và PAPIit 

là bất bình đẳng thu nhập, biến đổi khí hậu, và chất lượng quản trị công tương ứng của tỉnh i tại năm t. 
CC*PAPI là biến tương tác giữa biến đổi khí hậu và chất lượng quản trị công. Để giải quyết sự tương quan 
của hai biến CC và PAPI, nhóm tác giả đã kiểm tra đa cộng tuyến giữa hai biến này thông qua hệ số phóng 
đại phương sai (VIF) ở mức cho phép để đưa hai biến này vào mô hình.

X là vector các biến kiểm soát trong mô hình, bao gồm các nhân tố khác ảnh hưởng đến bất bình đẳng thu 
nhập được chứng minh từ các nghiên cứu trước như GDP bình quân đầu người (Frazer, 2006; Le & Nguyen, 
2019), giáo dục (Gregorio & Lee, 2002; Yang & Qiu, 2016), và thất nghiệp (Cysne, 2009; Sheng, 2011).

Theo Pesaran & cộng sự (1999), dữ liệu bảng không đồng nhất và động có thể được tích hợp vào cách 
tiếp cận ARDL (p,q) dựa vào mô hình hiệu chỉnh sai số (error correction model), với p là độ trễ của biến phụ 
thuộc và q là như độ trễ của các biến độc lập. Do đó, mô hình ARDL dữ liệu bảng để xem xét mối quan hệ 
trong dài hạn giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản trị công và bất bình đẳng thu nhập được nhóm tác giả 
đề xuất như sau:
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Một mặt, chất lượng quản trị công tốt có thể trực tiếp thúc đẩy chất lượng môi trường vì chất lượng quản 
trị với “các quy tắc chính thức và những ràng buộc không chính thức” có thể định hình các hoạt động của 
con người vốn là tác nhân của bi kịch khí hậu. Quản trị công tốt hơn có thể giảm lượng khí thải CO2 và 
nâng cao chất lượng môi trường (Goel & cộng sự, 2013; Ali & cộng sự, 2019; Huynh và Ho, 2020).  

Mặt khác, chất lượng quản trị công có tác động gián tiếp đến việc giảm biến đổi khí hậu qua hai kênh chính. 
Thứ nhất, quốc gia có quản trị tốt hơn thu hút đầu tư trực tiếp nước ngoài (FDI) xanh, khuyến khích đổi 
mới công nghệ sạch, từ đó giảm ô nhiễm không khí (Cheung & Ping, 2004). Huynh & Hoang (2019) chỉ ra 
rằng chất lượng quản trị có thể hàn gắn mâu thuẫn giữa giả thuyết “Nơi ẩn giấu ô nhiễm” và giả thuyết 
“Hào quang ô nhiễm”. Ban đầu, FDI có thể tăng ô nhiễm, nhưng khi quản trị được cải thiện đến một giá trị 
tới hạn, FDI sẽ giúp giảm ô nhiễm không khí. Thứ hai, Huynh & Ho (2020) phát hiện rằng quản trị tốt làm 
giảm quy mô nền kinh tế ngầm, nơi các doanh nghiệp trốn tránh quy định môi trường, dẫn đến giảm ô 
nhiễm. 

3. Mô hình nghiên cứu và dữ liệu 
3.1. Mô hình nghiên cứu 

Dựa vào cơ sở lý thuyết và các nghiên cứu trước, các tác giả đề xuất mô hình nghiên cứu tác động của biến 
đổi khí hậu (CC), chất lượng quản trị công (PAPI), và sự tương tác của chúng (CC*PAPI) lên bất bình đẳng 
thu nhập (GINI) như sau: 

GINIit = a0 + a1 CCit + a2 PAPIit + a2 CCit *PAPIit + Xʹit αj + uit   (1) 

Trong đó: a1, a2, a3, và αj là các hệ số hồi quy tương ứng, u là phần dư của mô hình. GINIit, CCit và PAPIit 
là bất bình đẳng thu nhập, biến đổi khí hậu, và chất lượng quản trị công tương ứng của tỉnh i tại năm t. 
CC*PAPI là biến tương tác giữa biến đổi khí hậu và chất lượng quản trị công. Để giải quyết sự tương quan 
của hai biến CC và PAPI, nhóm tác giả đã kiểm tra đa cộng tuyến giữa hai biến này thông qua hệ số phóng 
đại phương sai (VIF) ở mức cho phép để đưa hai biến này vào mô hình. 

X là vector các biến kiểm soát trong mô hình, bao gồm các nhân tố khác ảnh hưởng đến bất bình đẳng thu 
nhập được chứng minh từ các nghiên cứu trước như GDP bình quân đầu người (Frazer, 2006; Le & Nguyen, 
2019), giáo dục (Gregorio & Lee, 2002; Yang & Qiu, 2016), và thất nghiệp (Cysne, 2009; Sheng, 2011). 

Theo Pesaran & cộng sự (1999), dữ liệu bảng không đồng nhất và động có thể được tích hợp vào cách tiếp 
cận ARDL (p,q) dựa vào mô hình hiệu chỉnh sai số (error correction model), với p là độ trễ của biến phụ 
thuộc và q là như độ trễ của các biến độc lập. Do đó, mô hình ARDL dữ liệu bảng để xem xét mối quan hệ 
trong dài hạn giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản trị công và bất bình đẳng thu nhập được nhóm tác giả 
đề xuất như sau: 

 

∆GINI��� = ∑ β��
�-�
��� ∆GINI���-� +  ∑ ρ��

�-�
���  ∆Z���-� +  δ��GINI���-�-�θ�� + θ� � Z���-��� + ����    (2) 

 

Trong đó:  

∆ là sai phân bậc 1 của các biến tương ứng. 

Z là vector của các biến độc lập trong mô hình, bao gồm biến đổi khí hậu (CC), chất lượng quản trị công 
(PAPI), biến tương tác (CC*PAPI), và các biến kiểm soát.  

β và ρ là các hệ số hồi quy động tương ứng trong ngắn hạn của các biến độ trễ (bao gồm biến phụ thuộc và 
các biến độc lập). 

θ là vector các hệ số hồi quy trong dài hạn. 

δ là hệ số của tốc độ điều chỉnh đến trạng thái cân bằng trong dài hạn. 

Trong đó: 
∆ là sai phân bậc 1 của các biến tương ứng.
Z là vector của các biến độc lập trong mô hình, bao gồm biến đổi khí hậu (CC), chất lượng quản trị công 

(PAPI), biến tương tác (CC*PAPI), và các biến kiểm soát. 
β và ρ là các hệ số hồi quy động tương ứng trong ngắn hạn của các biến độ trễ (bao gồm biến phụ thuộc 

và các biến độc lập).
θ là vector các hệ số hồi quy trong dài hạn.
δ là hệ số của tốc độ điều chỉnh đến trạng thái cân bằng trong dài hạn.
i và t là tỉnh thành và năm; μ là sai số. 
Toàn bộ thuật toán trong dấu ngoặc vuông đại diện cho hồi quy trong dài hạn, phái sinh từ:
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i và t là tỉnh thành và năm; μ là sai số.  

Toàn bộ thuật toán trong dấu ngoặc vuông đại diện cho hồi quy trong dài hạn, phái sinh từ: 

 

𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺𝐺��� = 𝜃𝜃�� + 𝜃𝜃�� 𝑍𝑍��� + 𝜀𝜀���  với   𝜀𝜀��� ~𝐺𝐺𝐼𝐼𝐼    (3) 

 

Biến phụ thuộc GINI (chỉ số Gini) là bất bình đẳng thu nhập, với thang điểm từ 0 đến 100. Điểm 0 biểu thị 
sự bình đẳng tuyệt đối về thu nhập, trong đó mọi người đều có thu nhập như nhau; trong khi điểm 100 biểu 
thị sự bất bình đẳng hoàn toàn về thu nhập, với một người sở hữu tất cả thu nhập và những người khác 
không có. Các tác giả tính toán chỉ số này bằng cách sử dụng dữ liệu về tỷ trọng thu nhập của 5 nhóm từ 
thu nhập thấp nhất đến thu nhập cao nhất.  

Các biến độc lập bao gồm:  

CC (Climate Change) là biến đổi khí hậu, được đo bằng số người chết do bão lũ. Ở cấp độ xuyên quốc gia, 
biến đổi khí hậu có thể được đo bằng nhiệt độ và lượng mưa. Tuy nhiên, sự khác biệt về nhiệt độ và lượng 
mưa giữa các tỉnh là không rõ rệt nên nhóm tác giả sử dụng số người chết do bão lũ làm biến đại diện cho 
biến đổi khí hậu.  

PAPI (Chỉ số PAPI) là chất lượng quản trị công, được đo bằng chỉ số hiệu quả quản trị và hành chính công 
cấp tỉnh tại Việt Nam, bao gồm 6 thành tố: Tham gia của người dân ở cấp cơ sở, Công khai và minh bạch, 
Trách nhiệm giải trình với người dân, Kiểm soát tham nhũng trong khu vực công, Thủ tục hành chính công, 
và Cung ứng dịch vụ công. 

Các biến kiểm soát (Z), được lựa chọn dựa vào các nghiên cứu trước, bao gồm:  

GrDPP (Gross Domestic Products per Capita) là tổng sản phẩm quốc nội bình quân đầu người cấp tỉnh 
(ngàn đồng).  

EDU (Education) là giáo dục, được đo bằng tỷ lệ học sinh tốt nghiệp trung học phổ thông trong tổng số thí 
sinh (%). 

U_RATE (Unemployment Rate) là tỷ lệ thất nghiệp (%).  

3.2. Dữ liệu  

Số liệu các biến trong mô hình thực nghiệm được thu thập cho 63 tỉnh thành của Việt Nam trong giai đoạn 
2006-2021. Dữ liệu về số số người chết do bão lũ được thu thập từ Tổng cục Phòng chống thiên tai Việt 
Nam (Vietnam Disaster Management Authority, VDMA)1. Chỉ số PAPI được thu thập từ Chỉ số hiệu quả 
quản trị và hành chính công cấp tỉnh tại Việt Nam2. Số liệu tính toán chỉ số GINI và các biến kiểm soát 
trong mô hình được thu thập từ Tổng cục Thống kê Việt Nam (Vietnam General Statistics Office, VGSO)3. 
Bảng 1 trình bày định nghĩa và thống kê mô tả của tất cả các biến. Tuy nhiên, có sự khác biệt về số lượng 
quan sát giữa các biến do dữ liệu bị thiếu trong một số năm. Để giải quyết vấn đề dữ liệu bị khuyết, chúng 
tôi dùng phương pháp tính toán nhiều lần (multiple-imputation - MI) với lệnh “mi” trong Stata. Phương 
pháp này phân tích từng tập dữ liệu riêng biệt và sau đó gộp các kết quả lại để cung cấp các ước lượng khắc 
phục dữ liệu bị thiếu, giúp cải thiện độ tin cậy của các suy luận thống kê và duy trì tính hợp lệ của các kết 
quả (Royston, 2004; White & cộng sự, 2011). 

Biến phụ thuộc GINI (chỉ số Gini) là bất bình đẳng thu nhập, với thang điểm từ 0 đến 100. Điểm 0 biểu 
thị sự bình đẳng tuyệt đối về thu nhập, trong đó mọi người đều có thu nhập như nhau; trong khi điểm 100 
biểu thị sự bất bình đẳng hoàn toàn về thu nhập, với một người sở hữu tất cả thu nhập và những người khác 
không có. Các tác giả tính toán chỉ số này bằng cách sử dụng dữ liệu về tỷ trọng thu nhập của 5 nhóm từ thu 
nhập thấp nhất đến thu nhập cao nhất. 

Các biến độc lập bao gồm: 
CC (Climate Change) là biến đổi khí hậu, được đo bằng số người chết do bão lũ. Ở cấp độ xuyên quốc 

gia, biến đổi khí hậu có thể được đo bằng nhiệt độ và lượng mưa. Tuy nhiên, sự khác biệt về nhiệt độ và 
lượng mưa giữa các tỉnh là không rõ rệt nên nhóm tác giả sử dụng số người chết do bão lũ làm biến đại diện 
cho biến đổi khí hậu. 

PAPI (Chỉ số PAPI) là chất lượng quản trị công, được đo bằng chỉ số hiệu quả quản trị và hành chính công 
cấp tỉnh tại Việt Nam, bao gồm 6 thành tố: Tham gia của người dân ở cấp cơ sở, Công khai và minh bạch, 
Trách nhiệm giải trình với người dân, Kiểm soát tham nhũng trong khu vực công, Thủ tục hành chính công, 
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và Cung ứng dịch vụ công.
Các biến kiểm soát (Z), được lựa chọn dựa vào các nghiên cứu trước, bao gồm: 
GrDPP (Gross Domestic Products per Capita) là tổng sản phẩm quốc nội bình quân đầu người cấp tỉnh 

(ngàn đồng). 
EDU (Education) là giáo dục, được đo bằng tỷ lệ học sinh tốt nghiệp trung học phổ thông trong tổng số 

thí sinh (%).
U_RATE (Unemployment Rate) là tỷ lệ thất nghiệp (%). 
3.2. Dữ liệu 
Số liệu các biến trong mô hình thực nghiệm được thu thập cho 63 tỉnh thành của Việt Nam trong giai 

đoạn 2006-2021. Dữ liệu về số số người chết do bão lũ được thu thập từ Tổng cục Phòng chống thiên tai 
Việt Nam (Vietnam Disaster Management Authority, VDMA)1. Chỉ số PAPI được thu thập từ Chỉ số hiệu 
quả quản trị và hành chính công cấp tỉnh tại Việt Nam2. Số liệu tính toán chỉ số GINI và các biến kiểm soát 
trong mô hình được thu thập từ Tổng cục Thống kê Việt Nam (Vietnam General Statistics Office, VGSO)3. 
Bảng 1 trình bày định nghĩa và thống kê mô tả của tất cả các biến. Tuy nhiên, có sự khác biệt về số lượng 
quan sát giữa các biến do dữ liệu bị thiếu trong một số năm. Để giải quyết vấn đề dữ liệu bị khuyết, chúng 
tôi dùng phương pháp tính toán nhiều lần (multiple-imputation - MI) với lệnh “mi” trong Stata. Phương 
pháp này phân tích từng tập dữ liệu riêng biệt và sau đó gộp các kết quả lại để cung cấp các ước lượng khắc 
phục dữ liệu bị thiếu, giúp cải thiện độ tin cậy của các suy luận thống kê và duy trì tính hợp lệ của các kết 
quả (Royston, 2004; White & cộng sự, 2011).
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Bảng 1: Định nghĩa và thống kê mô tả các biến 

Biến Định nghĩa và đo lường Trung 
bình 

Độ lệch 
chuẩn 

Giá trị nhỏ 
nhất 

Giá trị lớn 
nhất 

Số quan 
sát 

GINI Hệ số GINI  35,811 42,783 18,787 51,90 630 
CC Số người chết do bão và lũ 4,078 7,234 0 55 454 
PAPI Chất lượng quản trị cấp tỉnh (0-7)  6,063 0,259 5,265 6,770 455 
GrDPP GrDP bình quân đầu người cấp tỉnh (ngàn đồng) 33307 15696 6804 89196 604 
EDU Tỷ lệ học sinh tốt nghiệp THPT trong tổng số thí sinh (%) 89,615 10,964 38,570 100 604 
U_RATE Tỷ lệ thất nghiệp (%) 2,431 1,469 0,08 9,41 452 

 

 
 
4. Phương pháp nghiên cứu  
Tác giả sử dụng mô hình ARDL dành cho dữ liệu bảng vì các lý do sau. Thứ nhất, cách tiếp cận này cho 
phép nghiên cứu mối quan hệ ngắn hạn và dài hạn (short-term and long-term) giữa các biến. Thứ hai, phương 
pháp này thích hợp cho dữ liệu dừng ở các cấp độ gốc và sai phân (mixed stationarity) và có các mối quan 
hệ đồng liên kết (cointegration). Thứ ba, mô hình ARDL có thể xử lý tính không đồng nhất (heterogeneity) 
giữa các chủ thể. Thứ tư, mô hình ARDL giải quyết vấn đề nội sinh (endogeneity) bằng cách đưa các giá trị 
độ trễ của biến phụ thuộc và các biến ngoại sinh làm biến hồi quy. Thứ năm, cách tiếp cận này cung cấp 
tính linh hoạt trong đặc tả mô hình (flexible model specifications), cho phép các nhà nghiên cứu đưa vào 
nhiều biến giải thích, độ dài độ trễ và các kết hợp liên quan khác được điều chỉnh cho phù hợp với câu hỏi 
nghiên cứu cụ thể và đặc điểm dữ liệu (Pesaran & Smith, 1995; Pesaran & cộng sự, 1999).  

Nhóm nghiên cứu tiến hành thủ tục ước lượng mô hình ARDL dữ liệu bảng theo các bước sau. Bước 1: 
Kiểm định tính dừng/ nghiệm đơn vị (Stationarity/ Unit root test). Bước 2: Kiểm định mối quan hệ đồng 
liên kết trong dài hạn (Co-integration). Bước 3: Lựa chọn độ trễ tối ưu (Optimal lags). Bước 4: Kiểm định 
Hausman (1978) để lựa chọn phương pháp ước lượng thích hợp giữa pooled mean group (PMG), mean 
group (MG), và dynamic fixed effects (DFE). Bước 5: Ước lượng các hệ số dài dạn của mô hình ARDL với 
độ trễ đã xác định. Bước 6: Ước lượng tác động ngắn hạn thông qua mô hình hiệu chỉnh sai số ECM (Error 
Correction Model).  

5. Kết quả nghiên cứu  
Đầu tiên, các tác giả kiểm tra sự phụ thuộc chéo (cross-sectional dependency, CD) bằng cách sử dụng kiểm 
định Pesaran (Pesaran, 2004). Do dấu hiệu không tồn tại của CD trong kết quả kiểm định, các tác giả tiến 
hành thực hiện phân tích nghiệm đơn vị dữ liệu bảng thế hệ thứ nhất (first-generation panel unit root) bằng 
cách sử dụng kiểm định IPS theo đề xuất của Im & cộng sự (2003). Kết quả cho thấy các biến trong mô hình 
dừng ở các cấp độ gốc và sai phân bậc nhất, nên việc sử dụng mô hình ARDL là phù hợp.  

Do dữ liệu không tồn tại CD, tác giả sử dụng kiểm định Kao (1999) để kiểm tra đồng liên kết với giả thuyết 
H0 là không tồn tại đồng liên kết. Kết quả kiểm định Kao được trình bày trong Bảng 2 cho thấy tồn tại mối 
đồng liên kết giữa các biến chính trong mô hình.  

4. Phương pháp nghiên cứu 
Tác giả sử dụng mô hình ARDL dành cho dữ liệu bảng vì các lý do sau. Thứ nhất, cách tiếp cận này cho 

phép nghiên cứu mối quan hệ ngắn hạn và dài hạn (short-term and long-term) giữa các biến. Thứ hai, phương 
pháp này thích hợp cho dữ liệu dừng ở các cấp độ gốc và sai phân (mixed stationarity) và có các mối quan 
hệ đồng liên kết (cointegration). Thứ ba, mô hình ARDL có thể xử lý tính không đồng nhất (heterogeneity) 
giữa các chủ thể. Thứ tư, mô hình ARDL giải quyết vấn đề nội sinh (endogeneity) bằng cách đưa các giá trị 
độ trễ của biến phụ thuộc và các biến ngoại sinh làm biến hồi quy. Thứ năm, cách tiếp cận này cung cấp tính 
linh hoạt trong đặc tả mô hình (flexible model specifications), cho phép các nhà nghiên cứu đưa vào nhiều 
biến giải thích, độ dài độ trễ và các kết hợp liên quan khác được điều chỉnh cho phù hợp với câu hỏi nghiên 
cứu cụ thể và đặc điểm dữ liệu (Pesaran & Smith, 1995; Pesaran & cộng sự, 1999). 

Nhóm nghiên cứu tiến hành thủ tục ước lượng mô hình ARDL dữ liệu bảng theo các bước sau. Bước 1: 
Kiểm định tính dừng/ nghiệm đơn vị (Stationarity/ Unit root test). Bước 2: Kiểm định mối quan hệ đồng 
liên kết trong dài hạn (Co-integration). Bước 3: Lựa chọn độ trễ tối ưu (Optimal lags). Bước 4: Kiểm định 
Hausman (1978) để lựa chọn phương pháp ước lượng thích hợp giữa pooled mean group (PMG), mean 
group (MG), và dynamic fixed effects (DFE). Bước 5: Ước lượng các hệ số dài dạn của mô hình ARDL với 
độ trễ đã xác định. Bước 6: Ước lượng tác động ngắn hạn thông qua mô hình hiệu chỉnh sai số ECM (Error 
Correction Model). 

5. Kết quả nghiên cứu 
Đầu tiên, các tác giả kiểm tra sự phụ thuộc chéo (cross-sectional dependency, CD) bằng cách sử dụng 
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kiểm định Pesaran (Pesaran, 2004). Do dấu hiệu không tồn tại của CD trong kết quả kiểm định, các tác giả 
tiến hành thực hiện phân tích nghiệm đơn vị dữ liệu bảng thế hệ thứ nhất (first-generation panel unit root) 
bằng cách sử dụng kiểm định IPS theo đề xuất của Im & cộng sự (2003). Kết quả cho thấy các biến trong mô 
hình dừng ở các cấp độ gốc và sai phân bậc nhất, nên việc sử dụng mô hình ARDL là phù hợp. 

Do dữ liệu không tồn tại CD, tác giả sử dụng kiểm định Kao (1999) để kiểm tra đồng liên kết với giả 
thuyết H0 là không tồn tại đồng liên kết. Kết quả kiểm định Kao được trình bày trong Bảng 2 cho thấy tồn 
tại mối đồng liên kết giữa các biến chính trong mô hình. 
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Bảng 2: Kiểm định đồng liên kết Kao 
Kao Test  Statistic P-value 
Modified Dickey-Fuller t -19,348 0,000 
Dickey-Fuller t -12,836 0,000 
Augmented Dickey-Fuller t -5,438 0,000 
Unadjusted modified Dickey-Fuller t -25,167 0,000 
Unadjusted Dickey-Fuller t -17,675 0,000 

 

Sau khi sử dụng phương pháp vòng lặp theo đề xuất của Kripfganz & Schneider (2023) để tìm ra độ trễ tối 
ưu cho các biến trong mô hình, các tác giả sử dụng lần lượt các phương pháp ước lượng PMG, MG, và DFE 
để ước lượng mô hình ARDL (2) trong dài hạn. Kế đến, tác giả ước lượng tác động ngắn hạn thông qua mô 
hình hiệu chỉnh sai số ECM. Sau đó, tác giả dùng kiểm định Hausman (1978) để lựa chọn phương pháp ước 
lượng thích hợp giữa PMG, MG, và DFE. Kết quả cho thấy PMG là phương pháp tốt nhất để ước lượng đạt 
được tính nhất quán và hiệu quả. Do vậy, các phát hiện chủ yếu sẽ dựa vào phương pháp PMG. Hệ số hiệu 
chỉnh sai số (ECT) âm và có mức ý nghĩa thống kê 1% cho thấy sự tồn tại của cơ chế hiệu chỉnh sai số trong 
dài hạn. Giá trị -0,385 của ECT hàm ý rằng độ lệch khỏi trạng thái cân bằng dài hạn sau một cú sốc ngắn 
hạn được điều chỉnh khoảng 38,5% tại cuối mỗi thời kỳ. Nói cách khác, tồn tại một sự hội tụ hướng tới trạng 
thái cân bằng dài hạn. Kết quả ước lượng được trình bày trong Bảng 3.  

Sau khi sử dụng phương pháp vòng lặp theo đề xuất của Kripfganz & Schneider (2023) để tìm ra độ trễ 
tối ưu cho các biến trong mô hình, các tác giả sử dụng lần lượt các phương pháp ước lượng PMG, MG, và 
DFE để ước lượng mô hình ARDL (2) trong dài hạn. Kế đến, tác giả ước lượng tác động ngắn hạn thông qua 
mô hình hiệu chỉnh sai số ECM. Sau đó, tác giả dùng kiểm định Hausman (1978) để lựa chọn phương pháp 
ước lượng thích hợp giữa PMG, MG, và DFE. Kết quả cho thấy PMG là phương pháp tốt nhất để ước lượng 
đạt được tính nhất quán và hiệu quả. Do vậy, các phát hiện chủ yếu sẽ dựa vào phương pháp PMG. Hệ số 
hiệu chỉnh sai số (ECT) âm và có mức ý nghĩa thống kê 1% cho thấy sự tồn tại của cơ chế hiệu chỉnh sai số 
trong dài hạn. Giá trị -0,385 của ECT hàm ý rằng độ lệch khỏi trạng thái cân bằng dài hạn sau một cú sốc 
ngắn hạn được điều chỉnh khoảng 38,5% tại cuối mỗi thời kỳ. Nói cách khác, tồn tại một sự hội tụ hướng tới 
trạng thái cân bằng dài hạn. Kết quả ước lượng được trình bày trong Bảng 3. 

Dựa trên các kết quả ước lượng trong Bảng 3, các tác giả tổng kết một số phát hiện như sau: 
Thứ nhất, biến đổi khí hậu có tác động làm tăng bất bình đẳng thu nhập trong cả ngắn và dài hạn với mức 

ý nghĩa thống kê 1%. Kết quả này phù hợp với nghiên cứu của Huynh & Hoang (2024) cho bối cảnh các 
nước châu Á trong ngắn hạn. Tuy nhiên, ngoài việc nghiên cứu cho dài hạn, kết quả nghiên cứu này còn cho 
thấy tác động của biến đổi khí hậu đến bất bình đẳng thu nhập trong ngắn hạn mạnh hơn so với dài hạn. Điều 
này cho thấy những tác động tức thời của biến đổi khí hậu, chẳng hạn như các hiện tượng thời tiết cực đoan 
hoặc gián đoạn năng suất nông nghiệp, có ảnh hưởng rõ rệt hơn đến phân phối thu nhập trong khung thời 
gian tương đối ngắn hơn (Paglialunga & cộng sự, 2022; Palagi & cộng sự, 2022). Ngược lại, những tác động 
lâu dài của biến đổi khí hậu có thể được giảm bớt bằng các biện pháp thích ứng, thay đổi cơ cấu kinh tế và 
can thiệp chính sách (Hertel & Lobell, 2014; Burke & cộng sự, 2015). Vì thế, theo thời gian, các khu vực có 
thể phát triển các chiến lược phục hồi, thực hiện các chính sách giảm thiểu rủi ro khí hậu và điều chỉnh hệ 
thống kinh tế xã hội của mình, từ đó giảm mức độ ảnh hưởng đến bất bình đẳng thu nhập. 

Thứ hai, chất lượng quản trị công có tác động làm giảm bất bình đẳng thu nhập ở mức ý nghĩa thống kê 
5% trong cả ngắn và dài hạn. Phát hiện này tương đồng với nghiên cứu của Huynh & Nguyen (2024) cho 
ngắn hạn. Tuy nhiên, ngoài việc tiến hành nghiên cứu tác động dài hạn, nghiên cứu này còn phát hiện thêm 
một điểm thú vị: ảnh hưởng của quản trị công trong việc cải thiện tình trạng bất bình đẳng thu nhập về lâu 
dài có ý nghĩa hơn so với ngắn hạn. Điều này có thể được lý giải rằng, trong dài hạn, chất lượng quản trị 
công tốt có thể tạo điều kiện cho những chuyển đổi cơ cấu trong nền kinh tế (Acemoglu & cộng sự, 2005), 
dẫn đến sự phân bổ nguồn lực và cơ hội công bằng hơn (Gupta & cộng sự, 2002), thiết lập các khuôn khổ 
chính sách ổn định và xây dựng lòng tin của công chúng (Chong & Gradstein, 2007), góp phần chung vào 
việc giảm thiểu chênh lệch thu nhập một cách bền vững theo thời gian. 

Thứ ba, quản trị công tốt có thể làm giảm tác động bất lợi của biến đổi khí hậu lên phân phối thu nhập với 
mức ý nghĩa thống kê 1-5%. Tác động điều tiết này có thể thông qua việc hỗ trợ ứng phó hiệu quả với thiên 
tai (Béné & cộng sự, 2014), phát triển cơ sở hạ tầng có khả năng phục hồi (Hallegatte & cộng sự, 2016), xây 
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6. Kết luận và hàm ý chính sách 
Nghiên cứu này làm sáng tỏ mối quan hệ phức tạp giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản trị công và bất 

bình đẳng thu nhập ở 63 tỉnh thành của Việt Nam trong giai đoạn 2006-2021. Kết quả nghiên cứu từ mô 
hình ARDL dành cho dữ liệu bảng cho thấy biến đổi khí hậu làm trầm trọng thêm tình trạng bất bình đẳng 
thu nhập, với tác động rõ rệt hơn trong ngắn hạn. Ngược lại, ảnh hưởng của quản trị công trong việc cải 
thiện tình trạng bất bình đẳng thu nhập về lâu dài có ý nghĩa hơn so với ngắn hạn, chứng tỏ tầm quan trọng 
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Bảng 3: Kết quả ước lượng mô hình ARDL (1,0,0,0,0,0,0) 
Biến phụ thuộc: ∆GINI 

Biến độc lập 
Phương pháp ước lượng 

PMG MG DFE 
Dài hạn   
∆GINIt-1 0,517** 

(2,33) 
0,486** 
(2,21)

0,734* 
(1,93)

CC 0,031*** 
(3,18) 

0,054* 
(2,01)

0,058** 
(2,19) 

PAPI -0,026** 
(2,37) 

-0,035** 
(2,32)

-0,043 
(1,67)

CC*PAPI -0,004*** 
(4,55) 

-0,006** 
(2,24)

-0,003* 
(1,85)

GrDPP -1,8e-06*** 
(4,57) 

-1,2e-06* 
(1,88)

-1,5e-06** 
(2,27)

EDU -0,001*** 
(5,69) 

-0,001** 
(2,35)

-0,003** 
(2,31)

U_RATE 0,002* 
 (2,02) 

0,001 
(1,56)

0,001* 
(1,89)

Ngắn hạn (ECM)   
∆GINIt-1 0,652** 

(2,24) 
0,578* 
(1,86)

0,693** 
(2,28)

CC 0,028*** 
(3,42) 

0,039* 
(1,95)

0,041** 
(2,27)

PAPI -0,044** 
(2,36) 

-0,057* 
(1,95)

-0,062 
(1,55)

CC*PAPI -0,036** 
(2,29) 

-0,022* 
(1,93)

-0,041* 
(2,03)

GrDPP -2,5e-06*** 
(3,72) 

-2,3e-06* 
(1,98)

-2,1e-06 
(1,45)

EDU -0,007** 
(2,34) 

-0,005** 
(2,35)

-0,004* 
(2,01)

U_RATE 0,001* 
 (2,05)

0,003 
(1,42)

0,002* 
(1,97)

ECT t-1 -0,385*** 
(3,35) 

-0,417* 
(1,98)

-0,359* 
(1,84)

Hằng số 1,207** 2,193* 1,586**
Số quan sát 415 415 415
Hausman   0,67(i) 

(0,378)
0,88(ii)  
(0,522)

Chú thích: Trị tuyệt đối thống kê T được ghi trong ngoặc. ***, ** và * tương ứng với các mức ý nghĩa thống 
kê 1%, 5% và 10%. (i)Theo giả thuyết H0, PMG là ước lượng hiệu quả hơn MG. (ii) PMG là ước lượng hiệu 
quả hơn DFE theo giả thuyết H0.  

 

Dựa trên các kết quả ước lượng trong Bảng 3, các tác giả tổng kết một số phát hiện như sau:  

Thứ nhất, biến đổi khí hậu có tác động làm tăng bất bình đẳng thu nhập trong cả ngắn và dài hạn với mức 
ý nghĩa thống kê 1%. Kết quả này phù hợp với nghiên cứu của Huynh & Hoang (2024) cho bối cảnh các 
nước châu Á trong ngắn hạn. Tuy nhiên, ngoài việc nghiên cứu cho dài hạn, kết quả nghiên cứu này còn 
cho thấy tác động của biến đổi khí hậu đến bất bình đẳng thu nhập trong ngắn hạn mạnh hơn so với dài hạn. 
Điều này cho thấy những tác động tức thời của biến đổi khí hậu, chẳng hạn như các hiện tượng thời tiết cực 
đoan hoặc gián đoạn năng suất nông nghiệp, có ảnh hưởng rõ rệt hơn đến phân phối thu nhập trong khung 

dựng chính sách công bằng và chiến lược giảm thiểu rủi ro dài hạn ưu tiên nhu cầu của những nhóm dân cư 
dễ bị tổn thương (Eakin & cộng sự, 2014).

Thứ tư, thu nhập bình quân đầu người, phát triển giáo dục, và tạo việc làm là những nhân tố có thể làm 
giảm bất bình đẳng thu nhập ở 63 tỉnh thành của Việt Nam, khẳng định kết quả của các nghiên cứu trước 
(Gregorio & Lee, 2002; Frazer, 2006; Cysne, 2009; Sheng, 2011; Yang & Qiu, 2016; Le & Nguyen, 2019). 
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của những nỗ lực bền vững nhằm nâng cao hiệu quả quản trị. Đáng chú ý, việc phát hiện ra rằng chất lượng 
quản trị tốt có thể làm giảm tác động bất lợi của biến đổi khí hậu đến phân phối thu nhập nhấn mạnh tầm 
quan trọng của việc đầu tư vào cải cách quản trị để xây dựng khả năng phục hồi và thúc đẩy việc phân phối 
thu nhập công bằng. 

Những phát hiện của nghiên cứu này nhấn mạnh tầm quan trọng của việc áp dụng các phương pháp tiếp 
cận tổng thể và chủ động nhằm giải quyết các mối tương tác phức tạp giữa biến đổi khí hậu, chất lượng quản 
trị và bất bình đẳng thu nhập ở Việt Nam. Bằng cách ưu tiên cải cách quản trị, tích hợp các chiến lược thích 
ứng với khí hậu và thúc đẩy các chính sách phát triển toàn diện, các nhà hoạch định chính sách có thể thúc 
đẩy khả năng phục hồi, giảm thiểu tình trạng dễ bị tổn thương và thúc đẩy phân bổ các kết quả kinh tế xã 
hội công bằng hơn cho tất cả các thành phần trong xã hội, hướng tới một tương lai phát triển bền vững và 
công bằng. 

Lời thừa nhận/Cảm ơn: Nghiên cứu này được tài trợ bởi Quỹ Phát triển Khoa học và Công nghệ Quốc gia 
(NAFOSTED) trong đề tài mã số 502.01-2021.48
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Tóm tắt  
Vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài có vai trò quan trọng trong việc tiếp nhận công nghệ tiên tiến 
giúp tăng trưởng kinh tế và bảo vệ môi trường. Bài viết này tìm hiểu cơ chế mới mà vốn đầu tư 
trực tiếp nước ngoài tác động tới lượng phát thải khí carbon thông qua cường độ năng lượng 
tại các quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn từ 2000-2020. Kết quả nghiên 
cứu chỉ ra rằng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài tăng làm tăng lượng phát thải khí carbon  ở 
các nước đang phát triển. Tuy nhiên hiệu ứng trung gian của cường độ năng lượng sẽ làm 
giảm tác động của vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài đến lượng phát thải khí carbon thông qua 
sự dịch chuyển công nghệ. Dựa trên kết quả nghiên cứu, bài viết đề xuất một số hàm ý chính 
sách để giúp các quốc gia đang phát triển thu hút vốn vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài và bảo 
vệ môi trường. 
Từ khóa: Cường độ năng lượng, Đầu tư trực tiếp nước ngoài, Phát thải carbon.
Mã JEL:  O33, O44, Q56, Q48, E22

The mediating role of energy intensity in the impact of foreign direct investment on CO2 
emissions in selected developed countries
Abstract
Foreign direct investment is one of the major contributors to acquiring advanced foreign 
technology to achieve economic growth and environmental protection. This study examines 
the new aspect of the foreign direct investment mechanism affecting carbon dioxide emission 
through the energy intensity of developing countries in the world from 2000 to 2020. Research 
results show that the increase in foreign direct investment will increase carbon dioxide 
emissions in developing countries. However, the intermediate effect of energy intensity will 
reduce the impact of foreign direct investment on carbon dioxide emission through technology 
transfer. Based on the research results, some policy implications were also discussed to help 
developing countries attract foreign direct investment and protect the environment. 
Keywords: Carbon emissions, Energy intensity, Foreign direct investment. 
JEL Codes:  O33, O44, Q56, Q48, E22
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1. Đặt vấn đề 
Đầu tư trực tiếp nước ngoài (FDI) luôn là động lực quan trọng thúc đẩy tăng trưởng kinh tế và tiến bộ 

công nghệ đối với các nền kinh tế mới nổi (Hao & Liu, 2015; Tuan & cộng sự, 2009; Hong, 2014). FDI góp 
phần vào tăng trưởng kinh tế của các nước đang phát triển không chỉ bằng nguồn vốn mà còn giúp các nước 
này tăng năng suất thông qua chuyển giao công nghệ sản xuất tiên tiến (Hermes & Lensink, 2003; Batten & 
Vo, 2009; Reiter & Steensma, 2010; Fernandes & Paunov, 2012; Lee, 2013).  Tuy nhiên, FDI cũng có thể 
làm gia tăng lượng phát thải CO2 và làm suy thoái môi trường. FDI kích thích tăng trưởng kinh tế bằng cách 
tăng năng suất, dẫn đến tiêu thụ năng lượng cao hơn. Lượng phát thải CO2  nhiều hơn do sử dụng năng lượng 
cao hơn dẫn đến ô nhiễm môi trường (Jensen, 1996; Acharyya, 2009; Lau & cộng sự, 2014). 

Mặc dù đã có nhiều nghiên cứu về tác động của FDI đến ô nhiễm môi trường của các quốc gia trên thế 
giới, nhưng kết quả nghiên cứu còn nhiều mâu thuẫn và cơ chế tác động của FDI đến lượng khí thải carbon 
chưa được xác định rõ ràng. Thông thường, các nghiên cứu đánh giá tác động trực tiếp của FDI tới phát thải 
CO2  (Ren & cộng sự, 2014; Wang & cộng sự, 2021; Chen & cộng sự, 2022). Tuy nhiên, FDI cũng có thể có 
tác động gián tiếp đến lượng phát thải CO2 thông qua tác động của nó đến các kênh khác, ví dụ, cường độ 
năng lượng mà được hiểu là lượng năng lượng cần thiết để tạo ra một đơn vị sản phẩm (World Bank, 2022). 
Theo tìm hiểu của nhóm tác giả, nghiên cứu về lĩnh vực này còn rất khan hiếm. Tính đến nay, chỉ có một bài 
viết của tác giả Wang & cộng sự (2021) nghiên cứu về tác động của FDI đến lượng khí thải CO2 thông qua 
cường độ năng lượng của 30 tỉnh thành tại Trung Quốc. Chính vì vậy, việc thực hiện nghiên cứu về vai trò 
trung gian của cường độ năng lượng trong tác động của FDI tới lượng phát thải CO2 tại các quốc gia đang 
phát triển là rất cần thiết.

Bài nghiên cứu có cấu trúc như sau: Phần 2 là tổng quan nghiên cứu, phần 3 trình bày cơ sở lý thuyết và 
giả thuyết nghiên cứu, phần 4 đề cập đến mô hình nghiên cứu và nguồn dữ liệu, phần 5 phân tích và thảo 
luận kết quả nghiên cứu, và Phần 6 dành cho kết luận và đề xuất hàm ý chính sách. 

2. Tổng quan nghiên cứu 
2.1. FDI có tác động làm tăng lượng khí thải CO2 thông qua sự dịch chuyển công nghệ lạc hậu
Theo thuyết Thiên đường ô nhiễm (The Pollution Haven Hypothesis - PHH) được đề xuất bởi Copeland 

& Taylor (1994), FDI dưới hình thức chuyển dịch công nghệ lạc hậu là nguyên nhân chính dẫn đến suy thoái 
môi trường ở các quốc gia nhận đầu tư Nghiên cứu của Copeland & Taylor (1994) và Ren & cộng sự (2014) 
cũng chỉ ra rằng khi các nước tư bản chuyển giao các ngành công nghiệp gây ô nhiễm nặng, họ cũng đồng 
thời chuyển giao một lượng lớn các công nghệ sản xuất lạc hậu sang các nước đang phát triển. Về phía các 
nước đang phát triển, theo nghiên cứu của Jensen (1996), Pao & Tsai (2011) và Zhu & cộng sự (2016), các 
quốc gia này vì muốn thu hút nguồn vốn FDI có xu hướng nới lỏng các quy định về môi trường đối với các 
doanh nghiệp nước ngoài hoặc không kiểm định chặt chẽ chất lượng của các công nghệ được tiếp nhận dẫn 
tới việc nhập khẩu một loạt các công nghệ lạc hậu từ các quốc gia phát triển. 

Như vậy, việc tiếp nhận công nghệ lạc hậu từ việc thu hút FDI có thể làm tăng lượng phát thải CO2, gây 
suy thoái môi trường ở các nước đang phát triển. Đặc biệt các công nghệ lạc hậu còn tiêu tốn nhiều nguyên 
liệu làm tăng mức tiêu hao năng lượng để sản xuất ra một đơn vị sản phẩm, dẫn tới cường độ năng lượng 
tăng.

2.2. FDI có tác động làm làm giảm lượng phát thải CO2 thông qua sự dịch chuyển công nghệ tiên tiến
Các nhà nghiên cứu cũng chỉ ra những ảnh hưởng tích cực của FDI tới môi trường. Thuyết Vòng hào 

quang ô nhiễm (The Hola Hypothesis) được đề xuất bởi Güvercin (2019) cho rằng việc dịch chuyển các 
ngành công nghiệp nặng sẽ đồng thời chuyển giao một lượng lớn các công nghệ sạch và tiên tiến thông qua 
dòng vốn FDI vào nước sở tại. Dòng vốn FDI có thể giúp các doanh nghiệp tại nước sở tại tiếp nhận các công 
nghệ hiện đại, đổi mới kỹ thuật sản xuất và phát triển công nghệ xanh làm giảm phát thải khí CO2 (Zarsky, 
1999; Zhu & cộng sự, 2016; Wang & cộng sự, 2021). Bên cạnh đó, Frutos-Bencze & cộng sự (2017) cũng 
nhấn mạnh rằng các công nghệ mới do FDI cung cấp đã cải thiện hiệu quả sản xuất cho các nước đang phát 
triển, kích thích sản xuất sạch hoặc xanh, từ đó giảm lượng khí thải SO2, NOx và CO2. 

Như vậy, FDI có thể giúp cải thiện chất lượng môi trường đối với các quốc gia có lượng phát thải cao, đặc 
biệt các quốc gia đang phát triển, thông qua hiệu ứng lan toả công nghệ. Việc tiếp nhận công nghệ tiên tiến 
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giúp các quốc gia đang phát triển giảm mức năng lượng đầu vào trên mỗi đơn vị sản phẩm trong quá trình 
sản xuất (Shrivastava, 1995). Việc cải thiện hiệu quả sử dụng năng lượng như vậy sẽ giúp giảm cường độ 
năng lượng, từ đó, góp phần làm giảm lượng phát thải CO2 và cải thiện chất lượng môi trường tại các nước 
đang phát triển (Mahmood & Ahmad, 2018; Akram & cộng sự, 2020). Nghiên cứu của Wang & cộng sự 
(2021) tại 30 tỉnh thành của Trung Quốc đã chỉ ra rằng FDI có thể gián tiếp làm giảm lượng phát thải CO2 
bằng cách làm giảm cường độ năng lượng trong sản xuất. Các tác giả cho rằng việc chuyển giao công nghệ 
tiên tiến của các doanh nghiệp nước ngoài đã làm giảm mức tiêu thụ năng lượng để sản xuất ra một đơn vị 
sản phẩm, đo đó hạn chế lượng phát thải CO2 ra ngoài môi trường. 

Từ tổng quan nghiên cứu, nhóm tác giả  rút ra một số nhận định sau: Thứ nhất, mặc dù đã có nhiều nghiên 
cứu về ảnh hưởng trực tiếp của FDI đến lượng phát thải CO2, nhưng nghiên cứu về vai trò trung gian của 
cường độ năng lượng trong tác động của FDI đến lượng phát thải CO2 còn rất khan hiếm. Thứ hai, kết quả 
nghiên cứu về chiều tác động và cơ chế tác động của FDI đến lượng phát thải CO2 còn nhiều mâu thuẫn và 
chưa rõ ràng.  

3. Cơ sở lý thuyết và giả thuyết nghiên cứu
3.1. Cơ chế tác động trực tiếp của FDI đến lượng phát thải CO2

Dunning (1981) cho rằng đầu tư trực tiếp nước ngoài thường gắn liền với hoạt động của các công ty đa 
quốc gia đã có những ưu thế về vốn, nhân lực và công nghệ. Do đó, các nước đang phát triển có nhiều chính 
sách để thu hút FDI nhằm khai thác được những lợi thế của các công ty này. Tuy nhiên, dòng vốn FDI cũng 
có ảnh hưởng đến lượng khí CO2 thải ra môi trường. Theo Wang & cộng sự (2021), có hai cơ chế tác động 
của FDI tới lượng phát thải CO2, đó là cơ chế trực tiếp và và cơ chế gián tiếp.
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Nguồn: Wang & cộng sự (2021) 

 

Hình 1 cho thấy cơ chế trực tiếp trong tác động trực tiếp của FDI tới lượng phát thải CO2 đến từ hai 
hiệu ứng chính: (1) Hiệu ứng quy mô làm FDI có tác động cùng chiều đến lượng phát thải CO2 bởi vì 
việc tiếp nhận FDI giúp các quốc gia sở tại mở rộng quy mô sản xuất. Điều này dẫn tới sự gia tăng sử 
dụng năng lượng hoá thạch và lượng phát thải CO2 tới môi trường (Jensen, 1996; Pao & Tsai, 2011; 
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3.2. Cơ chế tác động gián tiếp của FDI đến lượng phát thải CO2

Cơ chế gián tiếp cho thấy vai trò trung gian của cường độ năng lượng trong tác động của FDI tới lượng 
phát thải CO2. Hình 1 cho thấy cơ chế này bao gồm hai quy trình như sau: 

Tại quy trình thứ nhất, FDI có tác động cùng chiều hoặc ngược chiều tới cường độ năng lượng thông qua 
hiệu ứng lan tỏa công nghệ. Tác động ngược chiều xảy ra khi các doanh nghiệp đầu tư FDI  thực hiện chuyển 
giao công nghệ tiên tiến cho doanh nghiệp tại các nước đang phát triển nhằm cải tiến kỹ thuật, nâng cao năng 
suất lao động ở các doanh nghiệp này, từ đó dẫn tới việc sử dụng sử dụng tiết kiệm năng lượng, giảm lượng 
phát thải CO2 (Javorcik, 2004). Về tác động cùng chiều, hiệu ứng lan tỏa công nghệ dưới hình thức chuyển 
dịch công nghệ lạc hậu là nguyên nhân chính dẫn đến suy thoái môi trường ở các quốc gia nhận đầu tư, đặc 
biệt là các quốc gia phát triển vì công nghệ lạc hậu sẽ làm tiêu tốn nhiều năng lượng trong sản xuất, gia tăng 
lượng phát thải CO2 (Copeland & Taylor, 1994).

Tại quy trình thứ hai, cường độ năng lượng có ảnh hưởng đến lượng phát thải CO2 thông qua tác động 
ngược chiều của hiệu quả năng lượng. Cụ thể, Akram & cộng sự (2020) và Wang & cộng sự (2021) chỉ ra 
rằng khi công nghệ sản xuất tiên tiến được sử dụng trong sản xuất sẽ làm giảm cường độ năng lượng để sản 
xuất ra một đơn vị sản phẩm, hay nói cách khác làm gia tăng hiệu quả sử dụng năng lượng, giúp hạn chế 
lượng phát thải CO2 thải ra ngoài môi trường. 

Từ những cơ sở lý thuyết nêu trên, nhóm tác giả đề xuất giả thuyết sau:
Giả thuyết 2: Cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong tác động của FDI đến lượng phát thải CO2.
4. Mô hình nghiên cứu và nguồn dữ liệu
Để nghiên cứu  tác động của FDI đến lượng phát thải CO2 và vai trò trung gian của cường độ năng lượng, 

bài viết sử dụng mô hình STIRPAT để xác định các yếu tố ảnh hưởng tới lượng phát thải CO2. Mô hình 
STIRPAT do Dietz & Rosa (1997) đề xuất có dạng cơ bản như sau: 
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𝐼𝐼�� � �𝑃𝑃���. 𝐴𝐴��� . 𝑇𝑇���. 𝑒𝑒�� 

Trong đó, I là yếu tố thể hiện sự ô nhiễm môi trường, ví dụ lượng phát thải CO2; P là quy mô dân số 
của một quốc gia, A thể hiện sự phát triển của một quốc gia; T thể hiện trình độ công nghệ của một 
quốc gia; 𝑒𝑒�� là yếu tố ngẫu nhiên; a là hằng số; b, c, d lần lượt là tham số của P, A và T; i, t đại diện 
cho các quốc gia và năm tương ứng. Phương trình trên có thể được viết dưới dạng logarit như sau: 

lnI�� � � � �lnP�� � �ln��� � �ln��� � ���  
Dựa trên mô hình STIRPAT, bài bài viết xây dựng 3 mô hình nghiên cứu như sau: 

4.1. Mô hình 1: Đánh giá tác động trực tiếp của FDI tới lượng phát thải CO2 
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Trong đó, biến phụ thuộc 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit lượng phát thải CO2 (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���. Biến giải thích bao gồm: biến 
𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit lượng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài (USD) (Wang & cộng sự, 2021); biến ln𝑃𝑃𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃�� 
là logarit GDP bình quân đầu người thể hiện sự phát triển của một quốc gia (USD); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃���  thể 
hiện mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và lượng phát thải CO2 theo lý thuyết đường 
cong Kuznet (Diao & cộng sự, 2009); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃�� là logarit dân số của một quốc gia (người) (Hanif 
& Gago-de-Santos, 2017); biến ln𝑅𝑅𝑙𝑙�� là logarit tỷ lệ đầu tư cho nghiên cứu và phát triển R&D thể hiện 
trình độ công nghệ của một quốc gia (%) (Shafiei & Salim, 2014); và biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� là số hạng trễ bậc 
nhất của lượng phát thải CO2, thể hiện sự phụ thuộc của lượng phát thải CO2 của năm t vào lượng phát 
thải CO2 của năm t-1 (Shao & cộng sự, 2013); ai đại diện cho các yếu tố không quan sát được và không 
đổi theo thời gian được đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai 
số do các biến không quan sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 
2008).  

Theo Baron & Kenny (1986), một biến số được gọi là biến trung gian nếu có một biến ảnh hưởng tới 
một biến khác thông qua nó. Chính vì vậy, giả thuyết 2 sẽ được kiểm định thông qua Mô hình 2 và Mô 
hình 3 như sau: 

4.2. Mô hình 2: Đánh giá tác động của FDI đến cường độ năng lượng  

lnEI�� � ��lnFDI�� � ��EI���� � ��EI���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
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một quốc gia, A thể hiện sự phát triển của một quốc gia; T thể hiện trình độ công nghệ của một quốc gia; 
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đổi theo thời gian được đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai 
số do các biến không quan sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 
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là logarit GDP bình quân đầu người thể hiện sự phát triển của một quốc gia (USD); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃���  thể 
hiện mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và lượng phát thải CO2 theo lý thuyết đường 
cong Kuznet (Diao & cộng sự, 2009); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃�� là logarit dân số của một quốc gia (người) (Hanif 
& Gago-de-Santos, 2017); biến ln𝑅𝑅𝑙𝑙�� là logarit tỷ lệ đầu tư cho nghiên cứu và phát triển R&D thể hiện 
trình độ công nghệ của một quốc gia (%) (Shafiei & Salim, 2014); và biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� là số hạng trễ bậc 
nhất của lượng phát thải CO2, thể hiện sự phụ thuộc của lượng phát thải CO2 của năm t vào lượng phát 
thải CO2 của năm t-1 (Shao & cộng sự, 2013); ai đại diện cho các yếu tố không quan sát được và không 
đổi theo thời gian được đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai 
số do các biến không quan sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 
2008).  

Theo Baron & Kenny (1986), một biến số được gọi là biến trung gian nếu có một biến ảnh hưởng tới 
một biến khác thông qua nó. Chính vì vậy, giả thuyết 2 sẽ được kiểm định thông qua Mô hình 2 và Mô 
hình 3 như sau: 

4.2. Mô hình 2: Đánh giá tác động của FDI đến cường độ năng lượng  

lnEI�� � ��lnFDI�� � ��EI���� � ��EI���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
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4. Mô hình nghiên cứu và nguồn dữ liệu 

Để nghiên cứu  tác động của FDI đến lượng phát thải CO2 và vai trò trung gian của cường độ năng 
lượng, bài viết sử dụng mô hình STIRPAT để xác định các yếu tố ảnh hưởng tới lượng phát thải CO2. 
Mô hình STIRPAT do Dietz & Rosa (1997) đề xuất có dạng cơ bản như sau:  

𝐼𝐼�� � �𝑃𝑃���. 𝐴𝐴��� . 𝑇𝑇���. 𝑒𝑒�� 

Trong đó, I là yếu tố thể hiện sự ô nhiễm môi trường, ví dụ lượng phát thải CO2; P là quy mô dân số 
của một quốc gia, A thể hiện sự phát triển của một quốc gia; T thể hiện trình độ công nghệ của một 
quốc gia; 𝑒𝑒�� là yếu tố ngẫu nhiên; a là hằng số; b, c, d lần lượt là tham số của P, A và T; i, t đại diện 
cho các quốc gia và năm tương ứng. Phương trình trên có thể được viết dưới dạng logarit như sau: 

lnI�� � � � �lnP�� � �ln��� � �ln��� � ���  
Dựa trên mô hình STIRPAT, bài bài viết xây dựng 3 mô hình nghiên cứu như sau: 
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nhất của lượng phát thải CO2, thể hiện sự phụ thuộc của lượng phát thải CO2 của năm t vào lượng phát 
thải CO2 của năm t-1 (Shao & cộng sự, 2013); ai đại diện cho các yếu tố không quan sát được và không 
đổi theo thời gian được đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai 
số do các biến không quan sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 
2008).  

Theo Baron & Kenny (1986), một biến số được gọi là biến trung gian nếu có một biến ảnh hưởng tới 
một biến khác thông qua nó. Chính vì vậy, giả thuyết 2 sẽ được kiểm định thông qua Mô hình 2 và Mô 
hình 3 như sau: 
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2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
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& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
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4.2. Mô hình 2: Đánh giá tác động của FDI đến cường độ năng lượng  

lnEI�� � ��lnFDI�� � ��EI���� � ��EI���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 

 là số hạng trễ bậc nhất của lượng 
phát thải CO2, thể hiện sự phụ thuộc của lượng phát thải CO2 của năm t vào lượng phát thải CO2 của năm t-1 
(Shao & cộng sự, 2013); ai đại diện cho các yếu tố không quan sát được và không đổi theo thời gian được 
đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai số do các biến không quan 
sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 2008). 

Theo Baron & Kenny (1986), một biến số được gọi là biến trung gian nếu có một biến ảnh hưởng tới một 
biến khác thông qua nó. Chính vì vậy, giả thuyết 2 sẽ được kiểm định thông qua Mô hình 2 và Mô hình 3 
như sau:

4.2. Mô hình 2: Đánh giá tác động của FDI đến cường độ năng lượng 
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4. Mô hình nghiên cứu và nguồn dữ liệu 

Để nghiên cứu  tác động của FDI đến lượng phát thải CO2 và vai trò trung gian của cường độ năng 
lượng, bài viết sử dụng mô hình STIRPAT để xác định các yếu tố ảnh hưởng tới lượng phát thải CO2. 
Mô hình STIRPAT do Dietz & Rosa (1997) đề xuất có dạng cơ bản như sau:  

𝐼𝐼�� � �𝑃𝑃���. 𝐴𝐴��� . 𝑇𝑇���. 𝑒𝑒�� 

Trong đó, I là yếu tố thể hiện sự ô nhiễm môi trường, ví dụ lượng phát thải CO2; P là quy mô dân số 
của một quốc gia, A thể hiện sự phát triển của một quốc gia; T thể hiện trình độ công nghệ của một 
quốc gia; 𝑒𝑒�� là yếu tố ngẫu nhiên; a là hằng số; b, c, d lần lượt là tham số của P, A và T; i, t đại diện 
cho các quốc gia và năm tương ứng. Phương trình trên có thể được viết dưới dạng logarit như sau: 

lnI�� � � � �lnP�� � �ln��� � �ln��� � ���  
Dựa trên mô hình STIRPAT, bài bài viết xây dựng 3 mô hình nghiên cứu như sau: 

4.1. Mô hình 1: Đánh giá tác động trực tiếp của FDI tới lượng phát thải CO2 

 
lnCE�� � �� � ��FDI��  �  ��lnCE���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��POP�� � ��lnRD�� � �� � ���  

 

Trong đó, biến phụ thuộc 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit lượng phát thải CO2 (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���. Biến giải thích bao gồm: biến 
𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit lượng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài (USD) (Wang & cộng sự, 2021); biến ln𝑃𝑃𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃�� 
là logarit GDP bình quân đầu người thể hiện sự phát triển của một quốc gia (USD); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃���  thể 
hiện mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và lượng phát thải CO2 theo lý thuyết đường 
cong Kuznet (Diao & cộng sự, 2009); biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑃𝑃𝑙𝑙𝑃𝑃�� là logarit dân số của một quốc gia (người) (Hanif 
& Gago-de-Santos, 2017); biến ln𝑅𝑅𝑙𝑙�� là logarit tỷ lệ đầu tư cho nghiên cứu và phát triển R&D thể hiện 
trình độ công nghệ của một quốc gia (%) (Shafiei & Salim, 2014); và biến 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� là số hạng trễ bậc 
nhất của lượng phát thải CO2, thể hiện sự phụ thuộc của lượng phát thải CO2 của năm t vào lượng phát 
thải CO2 của năm t-1 (Shao & cộng sự, 2013); ai đại diện cho các yếu tố không quan sát được và không 
đổi theo thời gian được đưa vào mô hình nhằm loại bỏ sự thiên lệch trong ước lượng và giảm thiểu sai 
số do các biến không quan sát được, giúp tăng cường tính đáng tin cậy của kết quả ước lượng (Baltagi, 
2008).  

Theo Baron & Kenny (1986), một biến số được gọi là biến trung gian nếu có một biến ảnh hưởng tới 
một biến khác thông qua nó. Chính vì vậy, giả thuyết 2 sẽ được kiểm định thông qua Mô hình 2 và Mô 
hình 3 như sau: 

4.2. Mô hình 2: Đánh giá tác động của FDI đến cường độ năng lượng  

lnEI�� � ��lnFDI�� � ��EI���� � ��EI���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝐼𝐼���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 



Số 328 tháng 10/2024 16

Trong đó 

5 
 

Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
quá trình sản xuất (Elliott & cộng sự, 2013); lnPGDPit và lnPGDPit2 được đưa vào mô hình để xem 
xét mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và cường độ năng lượng (Deichmann & cộng 
sự, 2019, Zhang & cộng sự, 2016); lnPOPit có thể ảnh hưởng đến cường độ năng lượng thông qua nhu 
cầu sử dụng năng lượng của mỗi người dân (Rahman, 2020); lnRDit là yếu tố quan trọng quyết định 
tiến bộ công nghệ, ảnh hưởng tới cường độ năng lượng thông qua tác động đến hiệu quả sử dụng năng 
lượng trong quá trình sản xuất (Dong & cộng sự, 2019).  

4.3. Mô hình 3: Đánh giá tác động của cường độ năng lượng tới lượng phát thải CO2 

lnCE�� � ��lnEI�� � ��FDI�� � ��lnCE���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Thang đo và đơn vị đo của các biến số như trong Mô hình 1. Nếu hệ số hồi quy của biến số đầu tư trực 
tiếp nước ngoài (lnFDIit) trong Mô hình 2 và hệ số của biến số cường độ năng lượng (lnEIit) trong Mô 
hình 3 có ý nghĩa thống kê, điều này nghĩa là cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong quá trình 
tác động của FDI tới lượng phát thải CO2.  

Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu mảng của 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn 2000-
2020 từ cơ sở dữ liệu của Ngân hàng thế giới. Việc lựa chọn các quốc gia đang phát triển để nghiên cứu 
dựa trên sự đầy đủ của dữ liệu cho tất các biến số trong giai đoạn nghiên cứu.  

5. Phân tích và thảo luận kết quả nghiên cứu 

5.1. Các kiểm định và xác định mô hình ước lượng 

Để lựa chọn mô hình ước lượng phù hợp, bài viết thực hiện các kiểm định sau: Kiểm định nhân tố phóng 
đại phương sai (VIF) cho vấn đề đa cộng tuyến, kiểm định Breusch-Pagan cho vấn đề tự tương quan, 
kiểm định Wooldridge cho vấn đề phương sai sai số thay đổi, kiểm định Durbin Wu Hausman cho vấn 
đề nội sinh. Kết quả kiểm định cho thấy Mô hình 1 và  Mô hình 3 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi, tự tương quan và vấn đề nội sinh; Mô hình 2 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi và tự tương quan (Xem chi tiết các kiểm định ở Phụ lục). 

Để khắc phục tất cả những vấn đề trên, bài viết áp dụng phương pháp ước lượng mô men tổng quát hệ 
thống S-GMM, được đề xuất bởi Arellano & Bond (1991), Arellano & Bover (1995) và được mở rộng 
bởi Blundell & Bond (1998). Theo Roodman (2009), mô hình S-GMM có thể xử lý vấn đề nội sinh 
bằng cách sử dụng bất kỳ độ trễ có sẵn nào của các biến nội sinh làm công cụ, và vấn đề nội sinh là 
khuyết tật mà các mô hình ước lượng khác như POLS, FE hay RE không xử lý được.  

5.2. Thảo luận kết quả nghiên cứu 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 1 (Bảng 1) cho thấy lượng vốn FDI có ảnh hưởng trực tiếp và cùng chiều 
đến lượng phát thải CO2 do hệ số hồi quy của biến số lnFDI có giá trị dương và có ý nghĩa thống kê. 
Nghĩa là, việc các nước đang phát triển thu hút được thêm nhiều vốn FDI cũng làm gia tăng lượng phát 

 là logarit cường độ năng lượng 
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Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
quá trình sản xuất (Elliott & cộng sự, 2013); lnPGDPit và lnPGDPit2 được đưa vào mô hình để xem 
xét mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và cường độ năng lượng (Deichmann & cộng 
sự, 2019, Zhang & cộng sự, 2016); lnPOPit có thể ảnh hưởng đến cường độ năng lượng thông qua nhu 
cầu sử dụng năng lượng của mỗi người dân (Rahman, 2020); lnRDit là yếu tố quan trọng quyết định 
tiến bộ công nghệ, ảnh hưởng tới cường độ năng lượng thông qua tác động đến hiệu quả sử dụng năng 
lượng trong quá trình sản xuất (Dong & cộng sự, 2019).  

4.3. Mô hình 3: Đánh giá tác động của cường độ năng lượng tới lượng phát thải CO2 

lnCE�� � ��lnEI�� � ��FDI�� � ��lnCE���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Thang đo và đơn vị đo của các biến số như trong Mô hình 1. Nếu hệ số hồi quy của biến số đầu tư trực 
tiếp nước ngoài (lnFDIit) trong Mô hình 2 và hệ số của biến số cường độ năng lượng (lnEIit) trong Mô 
hình 3 có ý nghĩa thống kê, điều này nghĩa là cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong quá trình 
tác động của FDI tới lượng phát thải CO2.  

Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu mảng của 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn 2000-
2020 từ cơ sở dữ liệu của Ngân hàng thế giới. Việc lựa chọn các quốc gia đang phát triển để nghiên cứu 
dựa trên sự đầy đủ của dữ liệu cho tất các biến số trong giai đoạn nghiên cứu.  

5. Phân tích và thảo luận kết quả nghiên cứu 

5.1. Các kiểm định và xác định mô hình ước lượng 

Để lựa chọn mô hình ước lượng phù hợp, bài viết thực hiện các kiểm định sau: Kiểm định nhân tố phóng 
đại phương sai (VIF) cho vấn đề đa cộng tuyến, kiểm định Breusch-Pagan cho vấn đề tự tương quan, 
kiểm định Wooldridge cho vấn đề phương sai sai số thay đổi, kiểm định Durbin Wu Hausman cho vấn 
đề nội sinh. Kết quả kiểm định cho thấy Mô hình 1 và  Mô hình 3 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi, tự tương quan và vấn đề nội sinh; Mô hình 2 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi và tự tương quan (Xem chi tiết các kiểm định ở Phụ lục). 

Để khắc phục tất cả những vấn đề trên, bài viết áp dụng phương pháp ước lượng mô men tổng quát hệ 
thống S-GMM, được đề xuất bởi Arellano & Bond (1991), Arellano & Bover (1995) và được mở rộng 
bởi Blundell & Bond (1998). Theo Roodman (2009), mô hình S-GMM có thể xử lý vấn đề nội sinh 
bằng cách sử dụng bất kỳ độ trễ có sẵn nào của các biến nội sinh làm công cụ, và vấn đề nội sinh là 
khuyết tật mà các mô hình ước lượng khác như POLS, FE hay RE không xử lý được.  

5.2. Thảo luận kết quả nghiên cứu 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 1 (Bảng 1) cho thấy lượng vốn FDI có ảnh hưởng trực tiếp và cùng chiều 
đến lượng phát thải CO2 do hệ số hồi quy của biến số lnFDI có giá trị dương và có ý nghĩa thống kê. 
Nghĩa là, việc các nước đang phát triển thu hút được thêm nhiều vốn FDI cũng làm gia tăng lượng phát 
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Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
quá trình sản xuất (Elliott & cộng sự, 2013); lnPGDPit và lnPGDPit2 được đưa vào mô hình để xem 
xét mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và cường độ năng lượng (Deichmann & cộng 
sự, 2019, Zhang & cộng sự, 2016); lnPOPit có thể ảnh hưởng đến cường độ năng lượng thông qua nhu 
cầu sử dụng năng lượng của mỗi người dân (Rahman, 2020); lnRDit là yếu tố quan trọng quyết định 
tiến bộ công nghệ, ảnh hưởng tới cường độ năng lượng thông qua tác động đến hiệu quả sử dụng năng 
lượng trong quá trình sản xuất (Dong & cộng sự, 2019).  

4.3. Mô hình 3: Đánh giá tác động của cường độ năng lượng tới lượng phát thải CO2 

lnCE�� � ��lnEI�� � ��FDI�� � ��lnCE���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Thang đo và đơn vị đo của các biến số như trong Mô hình 1. Nếu hệ số hồi quy của biến số đầu tư trực 
tiếp nước ngoài (lnFDIit) trong Mô hình 2 và hệ số của biến số cường độ năng lượng (lnEIit) trong Mô 
hình 3 có ý nghĩa thống kê, điều này nghĩa là cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong quá trình 
tác động của FDI tới lượng phát thải CO2.  

Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu mảng của 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn 2000-
2020 từ cơ sở dữ liệu của Ngân hàng thế giới. Việc lựa chọn các quốc gia đang phát triển để nghiên cứu 
dựa trên sự đầy đủ của dữ liệu cho tất các biến số trong giai đoạn nghiên cứu.  

5. Phân tích và thảo luận kết quả nghiên cứu 

5.1. Các kiểm định và xác định mô hình ước lượng 

Để lựa chọn mô hình ước lượng phù hợp, bài viết thực hiện các kiểm định sau: Kiểm định nhân tố phóng 
đại phương sai (VIF) cho vấn đề đa cộng tuyến, kiểm định Breusch-Pagan cho vấn đề tự tương quan, 
kiểm định Wooldridge cho vấn đề phương sai sai số thay đổi, kiểm định Durbin Wu Hausman cho vấn 
đề nội sinh. Kết quả kiểm định cho thấy Mô hình 1 và  Mô hình 3 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi, tự tương quan và vấn đề nội sinh; Mô hình 2 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi và tự tương quan (Xem chi tiết các kiểm định ở Phụ lục). 

Để khắc phục tất cả những vấn đề trên, bài viết áp dụng phương pháp ước lượng mô men tổng quát hệ 
thống S-GMM, được đề xuất bởi Arellano & Bond (1991), Arellano & Bover (1995) và được mở rộng 
bởi Blundell & Bond (1998). Theo Roodman (2009), mô hình S-GMM có thể xử lý vấn đề nội sinh 
bằng cách sử dụng bất kỳ độ trễ có sẵn nào của các biến nội sinh làm công cụ, và vấn đề nội sinh là 
khuyết tật mà các mô hình ước lượng khác như POLS, FE hay RE không xử lý được.  

5.2. Thảo luận kết quả nghiên cứu 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 1 (Bảng 1) cho thấy lượng vốn FDI có ảnh hưởng trực tiếp và cùng chiều 
đến lượng phát thải CO2 do hệ số hồi quy của biến số lnFDI có giá trị dương và có ý nghĩa thống kê. 
Nghĩa là, việc các nước đang phát triển thu hút được thêm nhiều vốn FDI cũng làm gia tăng lượng phát 

 lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được đưa vào mô hình để 
kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang & cộng sự, 2021); lnFDIit 
tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho quá trình sản xuất (Elliott 
& cộng sự, 2013); lnPGDPit và lnPGDPit2 được đưa vào mô hình để xem xét mối quan hệ phi tuyến tính 
giữa tăng trưởng kinh tế và cường độ năng lượng (Deichmann & cộng sự, 2019, Zhang & cộng sự, 2016); 
lnPOPit có thể ảnh hưởng đến cường độ năng lượng thông qua nhu cầu sử dụng năng lượng của mỗi người 
dân (Rahman, 2020); lnRDit là yếu tố quan trọng quyết định tiến bộ công nghệ, ảnh hưởng tới cường độ 
năng lượng thông qua tác động đến hiệu quả sử dụng năng lượng trong quá trình sản xuất (Dong & cộng 
sự, 2019). 

4.3. Mô hình 3: Đánh giá tác động của cường độ năng lượng tới lượng phát thải CO2
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Trong đó 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� là logarit cường độ năng lượng (𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙�� ) được đo bằng MJ/$ (Wang & cộng sự, 
2021); 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� 𝑣𝑣𝑣 𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙𝑙���� lần lượt là số hạng trễ bậc nhất và bậc hai của cường độ năng lượng, được 
đưa vào mô hình để kiểm định hiệu ứng quán tính của cường độ năng lượng (Shrivastava, 1995; Wang 
& cộng sự, 2021); lnFDIit tác động tới cường độ năng lượng thông qua việc chuyển giao công nghệ cho 
quá trình sản xuất (Elliott & cộng sự, 2013); lnPGDPit và lnPGDPit2 được đưa vào mô hình để xem 
xét mối quan hệ phi tuyến tính giữa tăng trưởng kinh tế và cường độ năng lượng (Deichmann & cộng 
sự, 2019, Zhang & cộng sự, 2016); lnPOPit có thể ảnh hưởng đến cường độ năng lượng thông qua nhu 
cầu sử dụng năng lượng của mỗi người dân (Rahman, 2020); lnRDit là yếu tố quan trọng quyết định 
tiến bộ công nghệ, ảnh hưởng tới cường độ năng lượng thông qua tác động đến hiệu quả sử dụng năng 
lượng trong quá trình sản xuất (Dong & cộng sự, 2019).  

4.3. Mô hình 3: Đánh giá tác động của cường độ năng lượng tới lượng phát thải CO2 

lnCE�� � ��lnEI�� � ��FDI�� � ��lnCE���� � ��PGDP�� � ���PGDP���� � ��lnPOP�� � ��lnRD��
� �� � ���  

Thang đo và đơn vị đo của các biến số như trong Mô hình 1. Nếu hệ số hồi quy của biến số đầu tư trực 
tiếp nước ngoài (lnFDIit) trong Mô hình 2 và hệ số của biến số cường độ năng lượng (lnEIit) trong Mô 
hình 3 có ý nghĩa thống kê, điều này nghĩa là cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong quá trình 
tác động của FDI tới lượng phát thải CO2.  

Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu mảng của 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn 2000-
2020 từ cơ sở dữ liệu của Ngân hàng thế giới. Việc lựa chọn các quốc gia đang phát triển để nghiên cứu 
dựa trên sự đầy đủ của dữ liệu cho tất các biến số trong giai đoạn nghiên cứu.  

5. Phân tích và thảo luận kết quả nghiên cứu 

5.1. Các kiểm định và xác định mô hình ước lượng 

Để lựa chọn mô hình ước lượng phù hợp, bài viết thực hiện các kiểm định sau: Kiểm định nhân tố phóng 
đại phương sai (VIF) cho vấn đề đa cộng tuyến, kiểm định Breusch-Pagan cho vấn đề tự tương quan, 
kiểm định Wooldridge cho vấn đề phương sai sai số thay đổi, kiểm định Durbin Wu Hausman cho vấn 
đề nội sinh. Kết quả kiểm định cho thấy Mô hình 1 và  Mô hình 3 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi, tự tương quan và vấn đề nội sinh; Mô hình 2 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương 
sai sai số thay đổi và tự tương quan (Xem chi tiết các kiểm định ở Phụ lục). 

Để khắc phục tất cả những vấn đề trên, bài viết áp dụng phương pháp ước lượng mô men tổng quát hệ 
thống S-GMM, được đề xuất bởi Arellano & Bond (1991), Arellano & Bover (1995) và được mở rộng 
bởi Blundell & Bond (1998). Theo Roodman (2009), mô hình S-GMM có thể xử lý vấn đề nội sinh 
bằng cách sử dụng bất kỳ độ trễ có sẵn nào của các biến nội sinh làm công cụ, và vấn đề nội sinh là 
khuyết tật mà các mô hình ước lượng khác như POLS, FE hay RE không xử lý được.  

5.2. Thảo luận kết quả nghiên cứu 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 1 (Bảng 1) cho thấy lượng vốn FDI có ảnh hưởng trực tiếp và cùng chiều 
đến lượng phát thải CO2 do hệ số hồi quy của biến số lnFDI có giá trị dương và có ý nghĩa thống kê. 
Nghĩa là, việc các nước đang phát triển thu hút được thêm nhiều vốn FDI cũng làm gia tăng lượng phát 

Thang đo và đơn vị đo của các biến số như trong Mô hình 1. Nếu hệ số hồi quy của biến số đầu tư trực 
tiếp nước ngoài (lnFDIit) trong Mô hình 2 và hệ số của biến số cường độ năng lượng (lnEIit) trong Mô hình 
3 có ý nghĩa thống kê, điều này nghĩa là cường độ năng lượng có vai trò trung gian trong quá trình tác động 
của FDI tới lượng phát thải CO2. 

Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu mảng của 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn 2000-
2020 từ cơ sở dữ liệu của Ngân hàng thế giới. Việc lựa chọn các quốc gia đang phát triển để nghiên cứu dựa 
trên sự đầy đủ của dữ liệu cho tất các biến số trong giai đoạn nghiên cứu. 

5. Phân tích và thảo luận kết quả nghiên cứu
5.1. Các kiểm định và xác định mô hình ước lượng
Để lựa chọn mô hình ước lượng phù hợp, bài viết thực hiện các kiểm định sau: Kiểm định nhân tố phóng 

đại phương sai (VIF) cho vấn đề đa cộng tuyến, kiểm định Breusch-Pagan cho vấn đề tự tương quan, kiểm 
định Wooldridge cho vấn đề phương sai sai số thay đổi, kiểm định Durbin Wu Hausman cho vấn đề nội sinh. 
Kết quả kiểm định cho thấy Mô hình 1 và  Mô hình 3 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương sai sai số thay 
đổi, tự tương quan và vấn đề nội sinh; Mô hình 2 có các vấn đề đa cộng tuyến, phương sai sai số thay đổi và 
tự tương quan (Xem chi tiết các kiểm định ở Phụ lục).

Để khắc phục tất cả những vấn đề trên, bài viết áp dụng phương pháp ước lượng mô men tổng quát hệ 
thống S-GMM, được đề xuất bởi Arellano & Bond (1991), Arellano & Bover (1995) và được mở rộng bởi 
Blundell & Bond (1998). Theo Roodman (2009), mô hình S-GMM có thể xử lý vấn đề nội sinh bằng cách 
sử dụng bất kỳ độ trễ có sẵn nào của các biến nội sinh làm công cụ, và vấn đề nội sinh là khuyết tật mà các 
mô hình ước lượng khác như POLS, FE hay RE không xử lý được. 

5.2. Thảo luận kết quả nghiên cứu
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Bảng 1: Kết quả ước lượng 

Biến số Mô hình 1 
Biến phụ thuộc: lnCE 

Mô hình 2 
Biến phụ thuộc: lnEI 

Mô hình 3 
Biến phụ thuộc: lnCE 

lnEI - - 0,3052****
lnFDI 0,0695**** -0,0332* 0,0381*** 
lnCEt-1 0,2879** - 0,0151* 
lnPGDP 0,6043* -0,1197 0,6333 
lnPGDP2 -0,0304 0,0042 -0,0287 
lnPOP 0,4581** -0,2087 0,9920 
lnRD -0,2900*** -0,1151 -0,3172****

*p<0,1;**p<0,05;  ***p<0,01; ****p<0,001 

 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 2 cho thấy hệ số hồi quy của biến lnFDI có giá trị âm và có ý nghĩa 
thống kê. Nghĩa là, nguồn vốn FDI tăng sẽ làm giảm cường độ năng lượng ở các nước đang phát triển, 
hay nói cách khác lượng tiêu thụ năng lượng để sản xuất thêm một đơn vị sản phẩm giảm. Kết luận 
tương tự được chỉ ra trong nghiên cứu của Hübler & Keller (2010) và Elliott & cộng sự (2013). Ở Mô 
hình 3, hệ số hồi quy của biến lnEI có giá trị dương và có ý nghĩa thông kê hàm ý rằng cường độ năng 
lượng có ảnh hưởng ý nghĩa thống kê cùng chiều đến lượng phát thải CO2. Điều này cho thấy cường 
độ năng lượng thấp hay việc sử dụng năng lượng hiệu quả sẽ dẫn tới giảm lượng phát thải khí CO2. Kết 
quả này tương thích với những phát hiện trong nghiên cứu của Wang & cộng sự (2021) và Danish & 
cộng sự (2020). 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 2 và Mô hình 3 khẳng định vai trò trung gian của cường độ năng lượng, 
làm giảm mức độ ảnh hưởng cùng chiều của FDI tới lượng phát thải khí CO2, FDI làm giảm cường độ 
năng lượng hay làm tăng hiệu quả sử dụng năng lượng và điều này gián tiếp làm giảm lượng phát thải 
CO2 do FDI mang lại. Bên cạnh đó, hệ số hồi quy của biến lnFDI ở Mô hình 1 lớn hơn rất nhiều hệ số 
hồi quy của biến lnFDI ở Mô hình 3, ngụ ý rằng khi thêm biến cường độ năng lượng (LnEI) vào Mô 
hình 3, tác động làm tăng lượng phát thải CO2 của FDI đã giảm xuống gần một nửa so với mức ảnh 
hưởng trực tiếp. 

Kết quả ước lượng ủng hộ giả thuyết 1 và giả thuyết 2 của bài nghiên cứu. Ảnh hưởng trực tiếp cùng 
chiều của FDI đến lượng phát thải CO2 có thể đến từ hiệu ứng quy mô của FDI (Mô hình 1). Cụ thể, 
theo ESCAP (2020), mặc dù các quốc gia đang phát triển chứng kiến sự gia tăng FDI vào các lĩnh vực 
xanh, song cơ cấu vốn FDI vào ngành sản xuất có lượng tiêu thụ năng lượng hóa thạch tại các quốc gia 
này vẫn luôn chiếm khoảng 2/3 tổng vốn FDI trong giai đoạn 2010-2019. Do vậy, việc mở rộng quy 
mô sản xuất nhờ dòng vốn FDI cũng làm tăng lương phát thải CO2 ra môi trường.  

Ở Mô hình 2, tác động làm giảm cường độ năng lượng của FDI cho thấy lượng vốn FDI vào các nước 
đang phát triển có xu hướng đi cùng với sự chuyển giao công nghệ hiện đại, tiết kiệm năng lượng trong 
sản xuất. Dữ liệu thực tế cho thấy dòng vốn FDI ở các nước đang phát triển trong giai đoạn 2015-2019 
được phân bổ nhiều hơn gấp ba lần vào các lĩnh vực sản xuất xanh, lĩnh vực sản xuất sử dụng năng 
lượng tái tạo so với giai đoạn 2010-2014 (ESCAP, 2020). Ở Mô hình số 3, ảnh hưởng cùng chiều làm 
giảm lượng phát thải khí CO2 của cường độ năng lượng đến từ việc nâng cao hiệu quả sử dụng năng 
lượng do áp dụng công nghệ tiên tiến của các doanh nghiệp FDI. Trong nghiên cứu của Amuakwa-
Mensah & Adom (2017) với các quốc gia đang phát triển khu vực Châu Phi cận Sahara và nghiên cứu 
của Mirza & cộng sự (2022) với 30 quốc gia đang phát triển trên thế giới, các tác giả chỉ ra rằng hiệu 

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 1 (Bảng 1) cho thấy lượng vốn FDI có ảnh hưởng trực tiếp và cùng chiều 
đến lượng phát thải CO2 do hệ số hồi quy của biến số lnFDI có giá trị dương và có ý nghĩa thống kê. Nghĩa 
là, việc các nước đang phát triển thu hút được thêm nhiều vốn FDI cũng làm gia tăng lượng phát thải CO2 
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ra môi trường. Kết quả này nhất quán với kết quả nghiên cứu của Pao & Tsai, (2011), Zakarya & cộng sự 
(2015), Al-Mulali & Sab (2012), Behera & Dash (2017).

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 2 cho thấy hệ số hồi quy của biến lnFDI có giá trị âm và có ý nghĩa thống 
kê. Nghĩa là, nguồn vốn FDI tăng sẽ làm giảm cường độ năng lượng ở các nước đang phát triển, hay nói 
cách khác lượng tiêu thụ năng lượng để sản xuất thêm một đơn vị sản phẩm giảm. Kết luận tương tự được 
chỉ ra trong nghiên cứu của Hübler & Keller (2010) và Elliott & cộng sự (2013). Ở Mô hình 3, hệ số hồi 
quy của biến lnEI có giá trị dương và có ý nghĩa thông kê hàm ý rằng cường độ năng lượng có ảnh hưởng ý 
nghĩa thống kê cùng chiều đến lượng phát thải CO2. Điều này cho thấy cường độ năng lượng thấp hay việc 
sử dụng năng lượng hiệu quả sẽ dẫn tới giảm lượng phát thải khí CO2. Kết quả này tương thích với những 
phát hiện trong nghiên cứu của Wang & cộng sự (2021) và Danish & cộng sự (2020).

Kết quả nghiên cứu ở Mô hình 2 và Mô hình 3 khẳng định vai trò trung gian của cường độ năng lượng, 
làm giảm mức độ ảnh hưởng cùng chiều của FDI tới lượng phát thải khí CO2, FDI làm giảm cường độ năng 
lượng hay làm tăng hiệu quả sử dụng năng lượng và điều này gián tiếp làm giảm lượng phát thải CO2 do FDI 
mang lại. Bên cạnh đó, hệ số hồi quy của biến lnFDI ở Mô hình 1 lớn hơn rất nhiều hệ số hồi quy của biến 
lnFDI ở Mô hình 3, ngụ ý rằng khi thêm biến cường độ năng lượng (LnEI) vào Mô hình 3, tác động làm tăng 
lượng phát thải CO2 của FDI đã giảm xuống gần một nửa so với mức ảnh hưởng trực tiếp.

Kết quả ước lượng ủng hộ giả thuyết 1 và giả thuyết 2 của bài nghiên cứu. Ảnh hưởng trực tiếp cùng chiều 
của FDI đến lượng phát thải CO2 có thể đến từ hiệu ứng quy mô của FDI (Mô hình 1). Cụ thể, theo ESCAP 
(2020), mặc dù các quốc gia đang phát triển chứng kiến sự gia tăng FDI vào các lĩnh vực xanh, song cơ cấu 
vốn FDI vào ngành sản xuất có lượng tiêu thụ năng lượng hóa thạch tại các quốc gia này vẫn luôn chiếm 
khoảng 2/3 tổng vốn FDI trong giai đoạn 2010-2019. Do vậy, việc mở rộng quy mô sản xuất nhờ dòng vốn 
FDI cũng làm tăng lương phát thải CO2 ra môi trường. 

Ở Mô hình 2, tác động làm giảm cường độ năng lượng của FDI cho thấy lượng vốn FDI vào các nước 
đang phát triển có xu hướng đi cùng với sự chuyển giao công nghệ hiện đại, tiết kiệm năng lượng trong sản 
xuất. Dữ liệu thực tế cho thấy dòng vốn FDI ở các nước đang phát triển trong giai đoạn 2015-2019 được 
phân bổ nhiều hơn gấp ba lần vào các lĩnh vực sản xuất xanh, lĩnh vực sản xuất sử dụng năng lượng tái tạo 
so với giai đoạn 2010-2014 (ESCAP, 2020). Ở Mô hình số 3, ảnh hưởng cùng chiều làm giảm lượng phát 
thải khí CO2 của cường độ năng lượng đến từ việc nâng cao hiệu quả sử dụng năng lượng do áp dụng công 
nghệ tiên tiến của các doanh nghiệp FDI. Trong nghiên cứu của Amuakwa-Mensah & Adom (2017) với các 
quốc gia đang phát triển khu vực Châu Phi cận Sahara và nghiên cứu của Mirza & cộng sự (2022) với 30 
quốc gia đang phát triển trên thế giới, các tác giả chỉ ra rằng hiệu quả sử dụng năng lượng được nâng cao 
là nguyên nhân chính giúp giảm phát thải tại các quốc gia đang phát triển. Các quốc gia đang phát triển với 
khả năng hấp thụ tốt kỹ thuật sản xuất tiên tiến, công nghệ xanh chuyển giao từ các quốc gia phát triển như 
Trung Quốc, Nga và Brazil đã cải thiện được khả năng sản xuất và giảm mức độ tiêu thụ năng lượng trên 
mỗi đơn vị sản phẩm đầu ra, dẫn tới giảm lượng phát thải khí CO2.

Xét đến các biến kiểm soát, kết quả ước lượng của biến lnRD ở Mô hình 1 và Mô hình 2 cho thấy việc 
gia tăng tỷ lệ chi tiêu cho R&D sẽ làm giảm lượng phát thải CO2. Phát hiện này ủng hộ kết quả nghiên cứu 
của Li & Wang (2017), Artha & cộng sự (2021), (Bosetti & cộng sự, 2008) và Lee & cộng sự (2021). Các 
nghiên cứu này đã chỉ ra việc đầu tư hơn cho hoạt động R&D giúp nâng cao năng suất và giảm năng lượng 
tiêu thụ trên mỗi đơn vị sản phẩm, từ đó giảm phát thải khí CO2.

6. Kết luận và hàm ý chính sách
Bài nghiên cứu sử dụng dữ liệu bảng từ 44 quốc gia đang phát triển trên thế giới trong giai đoạn từ năm 

2000 đến năm 2020 để đánh giá vai trò của cường độ năng lượng trong tác động của FDI tới lượng phát CO2. 
Kết quả nghiên cứu cho thấy cường độ năng lượng có thể làm giảm tác động của FDI đến lượng phát thải 
CO2 so với cơ chế tác động trực tiếp thông qua hiệu quả năng lượng. 

Từ kết quả nghiên cứu, bài viết đề xuất một số hàm ý chính sách nhằm giúp các quốc gia đang phát triển 
có thể đẩy mạnh thu hút vốn FDI và giảm lượng phát thải CO2. Thứ nhất, các quốc gia đang phát triển nên 
có các chính sách thu hút nhiều hơn nữa nguồn vốn FDI với cam kết sử dụng công nghệ tiên tiến từ nhà đầu. 
Thứ hai, các nước đang phát triển cần chú ý hơn nữa đến các tiêu chuẩn tiếp cận môi trường trong nước của 
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các nhà đầu tư nước ngoài và chuyển từ mở rộng quy mô đầu tư nước ngoài đến nâng cao chất lượng của đầu 
tư nước ngoài. Thứ ba, các nước đang phát triển có thể sử dụng công cụ thuế như giảm thuế thu nhập cho 
các  doanh nghiệp nước ngoài sử dụng công nghệ tiên tiến trong sản xuất  Thứ tư, kết quả nghiên cứu cũng 
cho thấy hoạt động R&D có tác động ngược chiều với lượng phát thải CO2, chứng tỏ rằng việc đầu tư cho 
nghiên cứu công nghệ mới của các quốc gia đang phát triển rất quan trọng. Các chính phủ nên đầu tư vào 
việc hướng dẫn và thúc đẩy các doanh nghiệp trong nước học hỏi các doanh nghiệp nước ngoài trong thực 
hiện nghiên cứu và phát triển công nghệ xanh, năng lượng mới và năng lượng tái tạo, giảm dần và chấm dứt 
việc tiêu thụ năng lượng hóa thạch càng sớm càng tốt.

11 
 

Zhu, H., Duan, L., Guo, Y., & Yu, K. (2016), ‘The effects of FDI, economic growth and energy 
consumption on carbon emissions in ASEAN-5: evidence from panel quantile regression’, 
Economic Modelling, 58, 237-248. 

 

Phụ lục 1. Các kiểm định của Mô hình 1 
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Tóm tắt
Bài viết sử dụng số liệu hàng tháng của tỷ giá USD/VND; chỉ số bất định chính sách kinh tế 
toàn cầu GEPU và chỉ số rủi ro địa chính trị GPR trong giai đoạn từ 1997 đến 2023 để xem xét 
mối liên hệ giữa các đại lượng này. Kết quả hồi cho thấy có sự tác động GEPU và GPR đến tỷ 
giá USD/VND. Sự tác động của GEPU đến tỷ giá USD/VND xảy ra ở tất cả các phân vị của 
tỷ giá nhưng tác động của chỉ số GPR ở Việt Nam đến tỷ giá USD/VND chỉ tìm thấy ở những 
phân vị cao từ 0,6 đến 0,9. Tỷ giá USD/VND có thể làm tài sản phòng hộ rủi ro trong điều 
kiện bất định chính sách kinh tế toàn cầu  khi thị trường suy giảm và thị trường bình thường; 
nhưng không thể làm tài sản phòng hộ rủi ro khi thị trường đi lên. Vì vậy, các nhà đầu tư có 
thể dự đoán sự thay đổi của tỷ giá USD/VND dựa trên chỉ số GEPU và GPR, từ đó sử dụng tỷ 
giá này như một tài sản phòng hộ rủi ro. 
Từ khóa: Chỉ số bất định chính sách kinh tế toàn cầu, chỉ số rủi ro địa chính trị, hồi quy phân 
vị, tài sản phòng hộ rủi ro, tài sản trú ẩn an toàn, tỷ giá USD/VND. 
Mã JEL: C21, F31, G11

The impact of the global economic policy uncertainty and geopolitical risk on USD/VND 
exchange rate: A quantile regression approach
Abstract 
This paper employs monthly data from the USD/VND exchange rate, the Global Economic 
Policy Uncertainty Index (GEPU), and the Global Political Risk Index (GPR) covering the 
period from 1997 to 2023 to examine the interrelationships among these variables. The 
regression results indicate that both GEPU and GPR significantly influence the USD/VND 
exchange rate. The impact of GEPU on the USD/VND exchange rate occurs across all 
quantiles of the exchange rate; however, the influence of the GPR within Vietnam on the USD/
VND rate is only observed at the higher quantiles, ranging from 0.6 to 0.9. The USD/VND 
exchange rate may serve as a hedging asset under global economic policy uncertainty during 
market downturns and normal conditions; however, it does not function as a hedge in rising 
markets. Consequently, investors can forecast changes in the USD/VND exchange rate based 
on GEPU and GPR indices, thereby utilizing this exchange rate as a risk-hedging asset.
Keywords: Global Economic Policy Uncertainty index, Geopolitical Risk index, quantile 
regression, risk-hedging asset, safe haven asset, USD/VND exchange rate.
JEL Codes: C21, F31, G11
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1. Giới thiệu
Nghiên cứu của Baker & cộng sự (2016) đã chỉ ra rằng sự bất định trong chính sách kinh tế tác động đến 

tăng trưởng kinh tế của các quốc gia, làm giảm đầu tư và qua đó giảm lượng việc làm trong nhiều lĩnh vực 
trong đó có cả thị trường tài chính. Để có thể đánh giá được tác động của sự bất định trong chính sách kinh 
tế, trong thời gian gần đây chỉ số EPU (economic policy uncertainty) được sử dụng như là một đại diện cho 
sự bất định về kinh tế. Chỉ số này được Baker & cộng sự (2016) phát triển dựa trên ý tưởng tính toán số tần 
suất xuất hiện của các các cụm từ thể hiện sự bất định chính sách kinh tế ở các bài báo trong nước. Chỉ số 
EPU được tính toán ở hai cấp độ: (1) theo từng quốc già và (2) ở cấp độ toàn cầu. Ở cấp độ quốc gia, thông 
tin trên trang chủ của chỉ số EPU cho biết, bên cạnh mức độ đưa tin của báo chí thể hiện sự bất định, chỉ số 
EPU ở một số quốc gia còn bao gồm số điều khoản về mã số thuế liên bang sắp hết hạn và sự bất đồng giữa 
các nhà dự báo kinh tế về các biến số kinh tế vĩ mô liên quan đến chính sách. Ở cấp độ toàn cầu, theo Baker 
& cộng sự (2016), chỉ số GEPU là mức trung bình có trọng số theo GDP của các chỉ số EPU của 21 quốc 
gia: Úc, Brazil, Canada, Chile, Trung Quốc, Colombia, Pháp, Đức, Hy Lạp, Ấn Độ, Ireland, Ý, Nhật Bản, 
Mexico, Hà Lan, Nga, Hàn Quốc, Tây Ban Nha, Thụy Điển, Vương quốc Anh và Hoa Kỳ.

Ngoài sự bất định trong chính sách kinh tế, các rủi ro địa chính trị cũng tác động đến nền kinh tế. Caldara 
& Iacoviello (2022) định nghĩa rủi ro địa chính trị là các mối đe dọa từ các sự kiện bất lợi liên quan đến chiến 
tranh, khủng bố và bất kỳ căng thẳng nào giữa các quốc gia và chủ thể chính trị. Caldara & Iacoviello (2022) 
đã xây dựng chỉ số rủi ro địa chính trị GPR (Geopolitical Risk ) tương tự như của Baker & cộng sự (2016) 
nhưng dựa trên các bài báo liên quan đến các vấn đề bất lợi chính trị bằng cách tính tỷ lệ các bài viết thảo 
luận về các căng thẳng chính trị và các mối đe dọa liên quan như “khủng bố”, “xung đột quân sự”, “căng 
thẳng chính trị”, “bất hòa cộng đồng” trên các tờ báo hàng đầu.

Sự gia tăng về tính bất định trong chinh sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đã thúc đẩy các nhà 
đầu tư luôn tìm kiếm các tài sản phòng hộ rủi ro hoặc trú ẩn an toàn. Từ trước đến nay một số tài sản như 
vàng (Baur & Lucey, 2010), ngoại tệ (Campbell & cộng sự, 2010), dầu hoặc tiền điện tử (Tarchella & cộng 
sự, 2024) được dùng làm tài sản phòng ngừa rủi ro cho các tài sản khác trong danh mục đầu tư. Tuy nhiên, 
các bất ổn gần đây do dịch Covid, khủng bố hay chiến tranh Nga- Ukraina, chiến sự ở dải Gaza… đã dẫn 
đến việc ngày càng nhiều các nghiên cứu quan tâm đến việc đánh giá lại vai trò phòng hộ rủi ro của một số 
tài sản trước các bất định về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị. Như đã đề cập, ngoại tệ là một trong 
các tài sản truyền thống có thể đóng vai trò phòng ngừa rủi ro, do đó việc xem xét vai trò của ngoại tệ thông 
qua tỷ giá hối đoái trước các bất định về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị là cần thiết cho các quốc 
gia trên thế giới, trong đó có Việt Nam. Trong số các tiền tệ mạnh trên thế giới, USD có vai trò rất quan trọng 
trong nền kinh tế và thị trường tài chính của Việt Nam, ảnh hưởng đến nhiều khía cạnh của hoạt động kinh 
tế và tài chính. Chính vì vậy, bài viết này sẽ sử dụng tỷ giá USD/VND để đại diện cho thị trường tiền tệ và 
xem xét sự tác động của bất định chính sách kinh tế toàn cầu cũng như rủi ro địa chính trị đến mức tỷ giá này.

Để thực hiện mục tiêu nghiên cứu nêu trên, phần còn lại của bài viết được tổ chức như sau: Mục 2 trình 
bày tổng quan các nghiên cứu trước đây có liên quan; Mục 3 giới thiệu về dữ liệu và phương pháp nghiên 
cứu; Mục 4 thể hiện kết quả nghiên cứu và các thảo luận; Mục 5 kết luận và các hàm ý chính sách.

2. Tổng quan nghiên cứu 
Thực tiễn có rất nhiều nghiên cứu lý thuyết và thực nghiệm đã cho thấy rằng bất định trong chính sách 

kinh tế và rủi ro địa chính trị đều tác động đến nền kinh tế của các quốc gia và đến thị trường tài chính toàn 
cầu. Nghiên cứu của Balcilar & cộng sự (2016), Raza & cộng sự (2018) cho thấy chỉ số EPU có tác động 
đến vàng. Nghiên cứu của Baur & Smales (2018), Das & cộng sự (2019) cũng chỉ ra tác động tương tự của 
rủi ro địa chính trị, đo lường bằng chỉ số GPR, cũng tác động mạnh mẽ đến tài sản vàng. Ngoài ra, Bitcoin 
cũng bị tác động bởi EPU (Das và Kannadhasan, 2018; Wu & cộng sự, 2019) và rủi ro địa chính trị (Aysan 
& cộng sự, 2019). Các nghiên cứu của (Christou & cộng sự, 2017; Guo & cộng sự, 2018) cho thấy EPU tác 
động đến lợi nhuận trên thị trường chứng khoán. Không những thế, một số nghiên cứu khác lại chỉ ra thị 
trường chứng khoán còn bị tác động bởi GPR (Antonakakis & cộng sự, 2017; Balcilar & cộng sự, 2018). 

Đối với tỷ giá hối đoái, có thể chỉ ra một vài nghiên cứu như của Krol (2014), của Kisswani & Elian 
(2021) và gần đây là của Kamal & cộng sự (2022). Krol (2014) nghiên cứu tác động của bất ổn về chính sách 
kinh tế và kinh tế nói chung đối với sự biến động tỷ giá hối đoái của mười nền kinh tế công nghiệp và mới 
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nổi kể từ năm 1990, kết quả cho thấy rằng trong thời kỳ kinh tế khó khăn, cả EPU trong nước và EPU của 
Hoa Kỳ đều làm tăng biến động tỷ giá hối đoái của các quốc gia có mức độ hội nhập cao hơn, còn đối với 
các nền kinh tế mới nổi kém hội nhập, chỉ có sự bất ổn về chính sách kinh tế của nước sở tại mới làm tăng 
biến động tỷ giá hối đoái. Kisswani & Elian (2021) áp dụng mô hình độ trễ phân phối tự hồi quy phi tuyến 
tính (NARDL) cho thấy EPU và GPR gây ra tác động bất đối xứng và đối xứng dài hạn và ngắn hạn đối với 
tỷ giá hối đoái của Anh, Canada, Nhật Bản, Hàn Quốc và Trung Quốc tính theo đồng USD. Kamal & cộng 
sự (2022) cho thấy ở thời kỳ hậu COVID-19, đồng tiền EURO có thể dùng để phòng hộ rủi ro trước EPU và 
GPR trong điều kiện thị trường tăng giá; trong khi đồng Bảng Anh, đồng Euro, và đồng Yên Nhật thể hiện 
các đặc tính trú ẩn an toàn ở mức phân vị 99% của EPU của Hoa Kỳ. 

Gần đây còn có một số nghiên cứu khác xem xét vai trò phòng hộ rủi ro của một tài sản nào đó trước các 
chỉ số EPU và GPR. Tuy nhiên, trong nước chưa có nghiên cứu nào về vai trò phòng hộ của tỷ giá hối đoái 
trước các bất định về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị. Bài viết này đã đóng góp đầu tiên cho hướng 
nghiên cứu này ở Việt Nam. Bài viết dựa trên hướng tiếp cận của Kamal & cộng sự (2022) để kiểm tra các 
vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND theo các phân vị khác nhau.

3. Dữ liệu và phương pháp nghiên cứu
3.1. Dữ liệu
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Hình 1 biểu diễn đường tỷ giá hối đoái USD/VND (Hình 1a) và tỷ suất sinh lợi (Hình 1b) từ tỷ giá hối đoái 
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(a) Tỷ giá hối đoái USD/VND 

 

(b) Tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ Investing.com 

 

Hình 2: Chỉ số Global EPU 
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Hình 3: Chỉ số Geopolitic Risk của Việt Nam 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.matteoiacoviello.com/gpr.htm 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ Investing.com

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.policyuncertainty.com
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chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ trong giai đoạn dữ liệu được thu thập trong mẫu. 
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Hình 2: Chỉ số Global EPU 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.policyuncertainty.com 

 

Hình 3: Chỉ số Geopolitic Risk của Việt Nam 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.matteoiacoviello.com/gpr.htm 
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Hình 4: Chỉ số Geopolitic Risk của Mỹ 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.matteoiacoviello.com/gpr.htm 

 

3.2. Phương pháp nghiên cứu  

Hoa Kỳ là đối tác thương mại lớn của Việt Nam. Sự biến động của tỷ giá USD/VND ảnh hưởng đến giá cả 
hàng hóa xuất nhập khẩu, từ đó tác động đến nền kinh tế của Việt Nam. Nghiên cứu sự tác động của sự bất 
định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND là cần thiết để 
đảm bảo sự ổn định và phát triển bền vững của nền kinh tế Việt Nam. Để xác định sự tác động của sự bất 
định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND, bài viết thực 
hiện hồi quy bội và hồi quy phân vị giữa biến phụ thuộc là tỷ giá hối đoán và các biến độc lập lần lượt là 
chỉ số GEPU và chỉ số Geopolitical Risk dựa trên nghiên cứu của Kamal & cộng sự (2022). 

Phương trình tương ứng với chỉ số GEPU sẽ là: 
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Số 328 tháng 10/2024 26

3.2. Phương pháp nghiên cứu 
Hoa Kỳ là đối tác thương mại lớn của Việt Nam. Sự biến động của tỷ giá USD/VND ảnh hưởng đến giá 

cả hàng hóa xuất nhập khẩu, từ đó tác động đến nền kinh tế của Việt Nam. Nghiên cứu sự tác động của sự 
bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND là cần thiết 
để đảm bảo sự ổn định và phát triển bền vững của nền kinh tế Việt Nam. Để xác định sự tác động của sự bất 
định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND, bài viết thực 
hiện hồi quy bội và hồi quy phân vị giữa biến phụ thuộc là tỷ giá hối đoán và các biến độc lập lần lượt là chỉ 
số GEPU và chỉ số Geopolitical Risk dựa trên nghiên cứu của Kamal & cộng sự (2022).

Phương trình tương ứng với chỉ số GEPU sẽ là:
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Hình 4: Chỉ số Geopolitic Risk của Mỹ 

 

Nguồn: Tác giả vẽ đồ thị theo số liệu thu thập được từ www.matteoiacoviello.com/gpr.htm 
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Hoa Kỳ là đối tác thương mại lớn của Việt Nam. Sự biến động của tỷ giá USD/VND ảnh hưởng đến giá cả 
hàng hóa xuất nhập khẩu, từ đó tác động đến nền kinh tế của Việt Nam. Nghiên cứu sự tác động của sự bất 
định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND là cần thiết để 
đảm bảo sự ổn định và phát triển bền vững của nền kinh tế Việt Nam. Để xác định sự tác động của sự bất 
định trong chính sách kinh tế toàn cầu và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá hối đoái USD/VND, bài viết thực 
hiện hồi quy bội và hồi quy phân vị giữa biến phụ thuộc là tỷ giá hối đoán và các biến độc lập lần lượt là 
chỉ số GEPU và chỉ số Geopolitical Risk dựa trên nghiên cứu của Kamal & cộng sự (2022). 

Phương trình tương ứng với chỉ số GEPU sẽ là: 
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Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Việt Nam:
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Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ: 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ:
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

 

Trong đó:
ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; GR_VNt và 

GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ. 
 Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 

luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn định 
của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ nhất OLS 
với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê kiểm định 
bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị 
đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 – 0,2 – 0,3 - 
0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9.

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ 
giá theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương trình:
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Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ: 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

Trong mô hình (2) 
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Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ: 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

 là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 
theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
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Phương trình tương ứng với chỉ số rủi ro địa chính trị của Mỹ: 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

 được định nghĩa là biến giả 
tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực mạnh 
(phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời điểm t 
đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
định của kết quả. Bên cạnh việc hồi quy các mô hình (1); (2); (3) bằng phương pháp bình phương nhỏ 
nhất OLS với thống kê kiểm định Newey - West; bài viết này còn thực hiện hồi quy phân vị với thống kê 
kiểm định bằng bootstrap để xem xét chi tiết tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế và rủi ro 
địa chính trị đến tỷ giá hối đoái ở các phân vị khác nhau. Các phân vị được thực hiện hồi quy bao gồm 0,1 
– 0,2 – 0,3 - 0,4 – 0,5 – 0,6 - 0,7 – 0,8 – 0,9. 

Ngoài ra, để kiểm tra các vai trò phòng hộ rủi ro của tỷ giá USD/VND tại các phân vị khác nhau của tỷ giá 
theo các biến động mạnh của chỉ số bất định chính sách và rủi ro địa chính trị, dựa trên nghiên cứu của 
Kamal & cộng sự (2022), bài viết này cũng chọn mô hình hồi quy phân vị được thực hiện theo phương 
trình: 

0.1 0.05 0.010( ) 0 ( ) 1( ) 2 ( ) 3( _ | )t it it it iQ it iQ it iQ itQ Return ER X a b ER b ER D b ER D b ER D u             (3) 

Trong mô hình (2) ( _ | )t itQ Return ER X là phân vị có điều kiện của tỷ suất sinh lợi của tỷ giá USD/VND 

theo các biến độc lập đại diện bằng ký hiệu X. Và các biến giả  
0,1 0,05 0,01

, ,iQ iQ iQD D D được định nghĩa là biến 

giả tương ứng với biến động mạnh (phân vị 90% của GEPU), rất mạnh (phân vị 95% của GEPU) và cực 
mạnh (phân vị 99% của GEPU) của thị trường.  Các biến giả này nhận giá trị 1 khi chỉ số GEPU tại thời 

điểm t đạt cao hơn mức phân vị tương ứng mà biến giả đó đại diện. Hệ số 0( )b  thể hiện vai trò phòng hộ 

rủi ro của tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân 

vị τ của tỷ giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  

4. Kết quả và thảo luận 

 thể hiện vai trò phòng hộ rủi ro của 

tỷ giá đối với biến động về chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị nhưng chỉ xét riêng tại phân vị τ của tỷ 

giá. Dấu và ý nghĩa thống kê của các tổng tương ứng 
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Trong đó: 

ERt: tỷ giá hối đoái USD/VND; GEPUt là chỉ số bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu; 
GR_VNt và GR_USt lần lượt là chỉ số rủi ro địa chính trị lần lượt của Việt Nam và của Mỹ.  

Đối với từng chỉ số, phương trình hồi quy được thực hiện lần lượt theo số liệu ở kỳ t và kỳ t-1. Các thảo 
luận được thực hiện theo kết quả hồi quy ở kỳ t; các kết quả ở kỳ t-1 được thực hiện để đảm bảo tính ổn 
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tỷ giá USD/VND có là tài sản trú ẩn an toàn cho những trường hợp chính sách kinh tế thế giới biến động 
mạnh. Theo  Baur & Lucey (2010), nếu các tổng này không có ý nghĩa thống kê thì tỷ giá USD/VND sẽ 
đóng vai trò tài sản trú ẩn an toàn yếu khi chính sách kinh tế bất định và nếu các tổng này có ý nghĩa thống 
kê và mang dấu âm, tỷ giá USD/VND sẽ là tài sản trú ẩn an toàn mạnh.  
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4. Kết quả và thảo luận
4.1. Thống kê mô tả dữ liệu 
 Bảng 1 trình bày các chỉ tiêu thống kê mô tả cơ bản của các chuỗi thời gian sử dụng trong bài viết. Trong 

giai đoạn từ tháng 1 năm 1997 đến tháng 12 năm 2023, tỷ giá USD/VND  thấp nhất là 11182,5 của giai đoạn 
đầu –  năm 1997 và tỷ giá đạt mức cao nhất là 24840VND cho 1 USD trong những tháng cuối năm 2023. 
Mức sinh lợi trung bình hàng tháng trong chuỗi tỷ giá USD/VND trong giai đoạn này là 0,245% và mức cao 
nhất là 7,08%. Chỉ số (GEPU) trong khoảng thời gian 27 năm này cũng có những thay đổi rất nhiều. Chỉ 
số GPR ở Việt Nam và ở Mỹ cũng có những khác biệt rất lớn về giá trị. Những biến động trong chính sách 
kinh tế, trong rủi ro địa chính trị của từng nước có thể ảnh hưởng đến tỷ giá. Do vậy, bài viết cũng tập trung 
phân tích sự tác động của bất ổn kinh tế và rủi ro địa chính trị của hai quốc gia đến tỷ giá giữa hai loại tiền 
tệ USD và VND.
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Bảng 1: Thống kê mô tả dữ liệu 

Tên biến 
Số quan 

sát 
Giá trị 

trung bình 
Độ lệch 
chuẩn 

Giá trị nhỏ 
nhất 

Giá trị lớn 
nhất 

Kiểm định 
ADF 

Tỷ giá USD/VND 324 18760,450 3769,262 11182,500 24840,000 -1,575
Logarit của tỷ giá USD/VND 324 9,818 0,209 9,322 10,120 -2,810*
Tỷ suất sinh lợi USD/VND 324 0,245 0,967 -4,140 7,080 -17,501***
Chỉ số GEPU 324 139,798 74,352 48,951 428,153 -3,431***
Geopolitic Risk - Việt Nam 324 0,073 0,058 0,000 0,390 -10,830***
Geopolitic Risk -Mỹ 324 2,800 1,159 0,953 10,854 -6,402***

Nguồn: Tác giả tính toán từ số liệu thu thập được 

 

Kết quả kiểm định tính dừng ở Bảng 1 cho thấy chuỗi tỷ giá không phải là chuỗi dừng nên để tránh các kết 
quả hồi quy giả mạo, bài viết sử dụng logarit của tỷ giá hối đoái USD/VND để đảm bảo tính tin cậy của các 
kết quả kiểm định thống kê. Thông tin mô tả chuỗi logarit của tỷ giá cũng được liệt kê trong Bảng 1.  

 

Bảng 2: Ma trận hệ số tương quan giữa các biến trong mô hình 

  (1) (2) (3) (4) (5) (6) (7) 
Logarit tỷ giá USD/VND 1,00  
GEPUt 0,74 1,00  
GEPUt-1 0,73 0,92 1,00  
Geopolitic Risk - Việt Namt 0,14 0,21 0,19 1,00  
Geopolitic Risk - Việt Namt-1 0,14 0,21 0,21 0,46 1,00 
Geopolitic Risk -USt 0,12 0,11 0,09 0,44 0,35 1,00
Geopolitic Risk -USt-1 0,12 0,09 0,11 0,29 0,45 0,77 1,00

Nguồn: Tác giả tính toán từ số liệu thu thập được 

 

4.2. Kết quả nghiên cứu 
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4.2. Kết quả nghiên cứu
Kết quả hồi quy theo mô hình (1), (2) và (3) được trình bày ở Bảng 3 để cho thấy sự tác động của chỉ số 

bất định chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị đến tỷ giá USD/VND. Kết quả của mô hình (1) ở Bảng 3 
cho thấy chỉ số GEPU có tác động đến tỷ giá USD/VND ở mức ý nghĩa 1%, sự tác động này có ý nghĩa thống 
kê ở cả hai trường hợp khi hồi quy với GEPU ở kỳ t và kỳ t-1. Hệ số hồi quy mang dấu dương cho thấy khi 
độ bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu càng gia tăng thì tỷ giá USD/VND càng tăng, nghĩa là VND 
càng trở nên mất giá. Kết quả này cũng tương đồng với các nghiên cứu trước của Chang & cộng sự (2022) 
hay Nkrumah-Boadu (2022), khi cho thấy rằng đồng tiền của các nước đang phát triển sẽ thường bị mất giá 
khi nền kinh tế thế giới bất ổn. Có một số lý do có thể giải thích cho hiện tượng này. Một là, trong thời gian 
bất ổn kinh tế, các nhà đầu tư thường tìm kiếm nơi trú ẩn an toàn cho vốn của họ; và vì thế thường dẫn đến 
việc rút vốn khỏi các thị trường đang phát triển và chuyển sang đồng tiền an toàn như đô la Mỹ hoặc euro, 
làm giảm giá trị của đồng tiền của các nước đang phát triển. Hai là, trong điều kiện bất ổn, các nhà đầu tư 
nước ngoài thường trì hoãn hoặc hủy bỏ các dự án đầu tư trực tiếp vào các nền kinh tế đang phát triển. Sự 
thoái vốn này dẫn đến sự giảm cung tiền ngoại tệ, dẫn đến tăng giá đồng ngoại tệ và giảm giá tương ứng của 
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nền kinh tế. Ba là, khi nền kinh tế thế giới có nhiều biến động, xu hướng phá giá đồng tiền để khuyến khích 
xuất khẩu cũng là một một trong những nguyên nhân dẫn đến tình trạng trên. 

Bên cạnh tác động của sự bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu, rủi ro chính trị nói chung và rủi ro 
địa chính trị nói riêng cũng có tác động đến tỷ giá hối đoái. Trong mô hình (2) ở Bảng 3 cũng cho thấy chỉ 
số rủi ro địa chính trị của Việt Nam cũng tác động đến tỷ giá USD/VND với chiều tác động cũng giống với 
GEPU, nghĩa là chỉ số địa chính trị càng tăng thì tỷ giá USD cũng sẽ gia tăng theo. Tuy nhiên, kết quả thực 
nghiệm cho thấy rằng, chỉ có rủi ro địa chính trị ở Việt Nam tác động đến tỷ giá USD/VND, nhưng rủi ro 
địa chính trị ở  Mỹ không có tác động đến tỷ giá này. Kết quả này bổ sung vào tổng quan nghiên cứu thực 
nghiệm về vai trò của chỉ số GEPU đối với các nước mới nổi; bởi vì sự tác động của rủi ro địa chính trị đến 
các thị trường chứng khoán đã được nghiên cứu nhiều, như Christou & cộng sự (2017), Dakhlaoui & Aloui, 
(2016), Das & Kumar (2018), Guo & cộng sự (2018), Ko & Lee, (2015); nhưng chưa có nghiên cứu nào 
thực hiện với chuỗi tỷ giá hối đoái của các nước mới nổi như Việt Nam.

Để khảo sát chi tiết hơn sự tác động của chỉ số GEPU và chỉ số GPR đến tỷ giá USD/VND, các mô hình 
(1), (2) và (3) được ước lượng bằng hồi quy phân vị với các phân vị trải đều từ 0,1 đến 0,9. Theo kết quả ở 
Bảng 4, chỉ số GEPU tác động dương đến tỷ giá có ý nghĩa thống kê mạnh ở tất cả các phân vị.  tương tự 
như khi xét hệ số hồi quy của biến GEPU kỳ t-1. Sự tác động khác nhau của GEPU đến tỷ giá ở những phân 
vị khác nhau cũng đã tìm thấy trong nghiên cứu của Chen & cộng sự (2020) ở Trung Quốc; hay Guo & cộng 
sự (2018).  Đối với chỉ số địa chính trị ở Việt Nam, mặc dù theo Bảng 3 cho thấy có sự tác động của rủi ro 
địa chính trị Việt Nam đến tỷ giá USD/VND, nhưng sự tác động này không giống nhau ở tất cả các phân vị. 
Ở những phân vị thấp từ 0,1 đến 0,5; hệ số của Chỉ cố GPR ở cả kỳ t và kỳ t-1 đều không có ý nghĩa thống 
kê, mà bằng chứng tác động của chỉ số GPR ở Việt Nam đến tỷ giá USD/VND chỉ tìm thấy ở những phân 
vị cao từ 0,6 đến 0,9. Đây là những phân vị ứng với trường hợp đồng tiền Việt Nam trở nên rất yếu so với 
USD. Kết quả này là một bằng chứng cho thấy rằng, khi đồng nội tệ VND càng mất giá, thì tác động của rủi 
ro địa chính trị đến sự mất giá này càng rõ rệt. Kết quả hồi quy phân vị của chỉ số GPR này cũng có được sự 
nhất quán khi xem xét ở cả kỳ t và kỳ t-1. 

Một kết quả thú vị khác đó là, theo kết quả hồi quy OLS ở Bảng 3, chỉ số này không có tác động đến tỷ 
giá USD/VND khi xét hàm hồi quy trung bình của mô hình (3). Tuy nhiên, sự tác động này vẫn xảy ra ở 
những phân vị cao, cụ thể là phân vị 0,7 và phân vị 0,9; và hệ số hồi quy ở các phân vị này mang dấu dương. 
Kết quả này hàm ý rằng, khi đồng tiền Việt Nam đang suy yếu, tức là tỷ giá USD/VND ở mức cao, thì rủi ro 
địa chính trị ở Mỹ cũng tác động làm tăng tỷ giá này, tức là làm đồng tiền Việt Nam càng trở nên yếu hơn. 
Sự tác động của chỉ số rủi ro địa chính trị ở Mỹ đến tỷ giá giữa VND và USD không xảy ra khi tỷ giá này ở 
những phân vị thấp và trung bình. 
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Bảng 3: Kết quả hồi quy bằng OLS 

  Mô hình (1)  Mô hình (2)  Mô hình (3) 
GEPUt 0,00207***            

 [14,92]              
GEPUt-1  0,00205***            

  [14,67]              
Geopolitic Riskt - Việt Nam  0,515*             

  [1,89]              
Geopolitic Riskt-1 - Việt Nam  0,504*              

  [1,86]               
Geopolitic Riskt -Mỹ  0,0225           

  [1,19]             
Geopolitic Riskt-1 – Mỹ   0,0208

   [1,12]   
Hệ số chặn 9,529*** 9,534*** 9,781*** 9,783*** 9,755*** 9,762***

 [400,40]   [401,29]   [376,37]   [378,69]    [174,29]   [177,83]   
Số quan sát 324 323 324 323 324 323

***, **, * tương ứng với mức ý nghĩa thống kê 1%, 5% và 10%
Giá trị thống kê t theo Newey -West được đặt trong dấu []

 

Để khảo sát chi tiết hơn sự tác động của chỉ số GEPU và chỉ số GPR đến tỷ giá USD/VND, các mô hình 
(1), (2) và (3) được ước lượng bằng hồi quy phân vị với các phân vị trải đều từ 0,1 đến 0,9. Theo kết quả ở 
Bảng 4, chỉ số GEPU tác động dương đến tỷ giá có ý nghĩa thống kê mạnh ở tất cả các phân vị.  tương tự 
như khi xét hệ số hồi quy của biến GEPU kỳ t-1. Sự tác động khác nhau của GEPU đến tỷ giá ở những phân 
vị khác nhau cũng đã tìm thấy trong nghiên cứu của Chen & cộng sự (2020) ở Trung Quốc; hay Guo & 
cộng sự (2018).  Đối với chỉ số địa chính trị ở Việt Nam, mặc dù theo Bảng 3 cho thấy có sự tác động của 
rủi ro địa chính trị Việt Nam đến tỷ giá USD/VND, nhưng sự tác động này không giống nhau ở tất cả các 
phân vị. Ở những phân vị thấp từ 0,1 đến 0,5; hệ số của Chỉ cố GPR ở cả kỳ t và kỳ t-1 đều không có ý 
nghĩa thống kê, mà bằng chứng tác động của chỉ số GPR ở Việt Nam đến tỷ giá USD/VND chỉ tìm thấy ở 
những phân vị cao từ 0,6 đến 0,9. Đây là những phân vị ứng với trường hợp đồng tiền Việt Nam trở nên rất 
yếu so với USD. Kết quả này là một bằng chứng cho thấy rằng, khi đồng nội tệ VND càng mất giá, thì tác 
động của rủi ro địa chính trị đến sự mất giá này càng rõ rệt. Kết quả hồi quy phân vị của chỉ số GPR này 
cũng có được sự nhất quán khi xem xét ở cả kỳ t và kỳ t-1.  

Một kết quả thú vị khác đó là, theo kết quả hồi quy OLS ở Bảng 3, chỉ số này không có tác động đến tỷ giá 
USD/VND khi xét hàm hồi quy trung bình của mô hình (3). Tuy nhiên, sự tác động này vẫn xảy ra ở những 
phân vị cao, cụ thể là phân vị 0,7 và phân vị 0,9; và hệ số hồi quy ở các phân vị này mang dấu dương. Kết 
quả này hàm ý rằng, khi đồng tiền Việt Nam đang suy yếu, tức là tỷ giá USD/VND ở mức cao, thì rủi ro 
địa chính trị ở Mỹ cũng tác động làm tăng tỷ giá này, tức là làm đồng tiền Việt Nam càng trở nên yếu hơn. 
Sự tác động của chỉ số rủi ro địa chính trị ở Mỹ đến tỷ giá giữa VND và USD không xảy ra khi tỷ giá này 
ở những phân vị thấp và trung bình.  

Bảng 4: Kết quả hồi quy phân vị theo các biến GEPU và Geopolitic Risk 
Phân vị 0,1 0,2 0,3 0,4 0,5 0,6 0,7 0,8 0,9
GEPUt 0,00206*** 0,00208*** 0,00214*** 0,00206*** 0,00212*** 0,00220*** 0,00198*** 0,00119*** 0,00106***
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Để khảo sát chi tiết hơn sự tác động của chỉ số GEPU và chỉ số GPR đến tỷ giá USD/VND, các mô hình 
(1), (2) và (3) được ước lượng bằng hồi quy phân vị với các phân vị trải đều từ 0,1 đến 0,9. Theo kết quả ở 
Bảng 4, chỉ số GEPU tác động dương đến tỷ giá có ý nghĩa thống kê mạnh ở tất cả các phân vị.  tương tự 
như khi xét hệ số hồi quy của biến GEPU kỳ t-1. Sự tác động khác nhau của GEPU đến tỷ giá ở những phân 
vị khác nhau cũng đã tìm thấy trong nghiên cứu của Chen & cộng sự (2020) ở Trung Quốc; hay Guo & 
cộng sự (2018).  Đối với chỉ số địa chính trị ở Việt Nam, mặc dù theo Bảng 3 cho thấy có sự tác động của 
rủi ro địa chính trị Việt Nam đến tỷ giá USD/VND, nhưng sự tác động này không giống nhau ở tất cả các 
phân vị. Ở những phân vị thấp từ 0,1 đến 0,5; hệ số của Chỉ cố GPR ở cả kỳ t và kỳ t-1 đều không có ý 
nghĩa thống kê, mà bằng chứng tác động của chỉ số GPR ở Việt Nam đến tỷ giá USD/VND chỉ tìm thấy ở 
những phân vị cao từ 0,6 đến 0,9. Đây là những phân vị ứng với trường hợp đồng tiền Việt Nam trở nên rất 
yếu so với USD. Kết quả này là một bằng chứng cho thấy rằng, khi đồng nội tệ VND càng mất giá, thì tác 
động của rủi ro địa chính trị đến sự mất giá này càng rõ rệt. Kết quả hồi quy phân vị của chỉ số GPR này 
cũng có được sự nhất quán khi xem xét ở cả kỳ t và kỳ t-1.  

Một kết quả thú vị khác đó là, theo kết quả hồi quy OLS ở Bảng 3, chỉ số này không có tác động đến tỷ giá 
USD/VND khi xét hàm hồi quy trung bình của mô hình (3). Tuy nhiên, sự tác động này vẫn xảy ra ở những 
phân vị cao, cụ thể là phân vị 0,7 và phân vị 0,9; và hệ số hồi quy ở các phân vị này mang dấu dương. Kết 
quả này hàm ý rằng, khi đồng tiền Việt Nam đang suy yếu, tức là tỷ giá USD/VND ở mức cao, thì rủi ro 
địa chính trị ở Mỹ cũng tác động làm tăng tỷ giá này, tức là làm đồng tiền Việt Nam càng trở nên yếu hơn. 
Sự tác động của chỉ số rủi ro địa chính trị ở Mỹ đến tỷ giá giữa VND và USD không xảy ra khi tỷ giá này 
ở những phân vị thấp và trung bình.  

Bảng 4: Kết quả hồi quy phân vị theo các biến GEPU và Geopolitic Risk 
Phân vị 0,1 0,2 0,3 0,4 0,5 0,6 0,7 0,8 0,9
GEPUt 0,00206*** 0,00208*** 0,00214*** 0,00206*** 0,00212*** 0,00220*** 0,00198*** 0,00119*** 0,00106***

 [10,71]    [14,79]    [11,96]   [16,18]   [17,60]   [25,35]   [6,84]    [3,62]   [8,42]   
GEPUt-1 0,00203*** 0,00205*** 0,00210*** 0,00206*** 0,00210*** 0,00224*** 0,00199*** 0,00126*** 0,00105***
  [9,99]    [19,32]    [12,54]   [18,47]   [19,07]   [23,18]   [7,91]    [3,07]   [9,27]   
Geopolitic Riskt - 
Việt Nam 

0,307 0,46 0,114 -0,01 0,65 0,472*** 0,607*** 0,226*  0,0863
[0,83] [1,06]    [0,26]   [-0,01]   [1,14]   [2,61]   [4,64]    [1,79]   [0,96]   

Geopolitic Riskt-1 - 
Việt Nam 

0,307 0,40 0,104 -0,01 0,67 0,460*** 0,608*** 0,243** 0,115
[0,78]    [0,94]    [0,29]   [-0,02]   [1,34]   [2,90]   [4,48]    [2,54]   [1,47]   

Geopolitic Riskt -
US 

0,0182 0,0214*   -0,00427 -0,00842 0,0417 0,025 0,04 0,00101 0,0159***
[1,09]    [1,77]    [-0,18]   [-0,20]   [0,68]   [0,84]   [1,53]    [0,07]   [2,77]   

Geopolitic Riskt-1 -
US 

0,0181 0,021 -0,00432 -0,00835 -0,0185 0,0261 0,0399**  0,00241 0,0114***
[1,23]    [1,60]    [-0,18]   [-0,18]   [-0,31]   [1,13]   [1,99]    [0,22]   [2,65]   

***, **, * tương ứng với mức ý nghĩa thống kê 1%, 5% và 10%
Giá trị thống kê t theo bootstrap được đặt trong dấu []

 

Đối với các nhà đầu tư và những nhà kinh doanh ngoại hối, những đồng ngoại tệ mạnh như USD cũng là 
một trong những kênh tài sản phòng hộ rủi ro và trú ẩn an toàn khi có biến động kinh tế và chính trị xảy ra. 
Kết quả hồi quy ở Bảng 5 được thực hiện theo mô hình (4) sẽ cho thấy vai trò trú ẩn an toàn của tỷ giá đối 
với những biến động mạnh trong chỉ số bất ổn kinh tế toàn cầu. Khác với các mô hình (1); (2) và (3), để 
xác định vai trò là tài sản phòng hộ rủi ro hay tài sản trú ẩn an toàn thì biến phụ thuộc trong mô hình (4) là 
tỷ suất sinh lợi tính trên tỷ giá USD/VND chứ không phải là biến logarit của tỷ giá. Do vậy, ở những phân 

Đối với các nhà đầu tư và những nhà kinh doanh ngoại hối, những đồng ngoại tệ mạnh như USD cũng là 
một trong những kênh tài sản phòng hộ rủi ro và trú ẩn an toàn khi có biến động kinh tế và chính trị xảy ra. 
Kết quả hồi quy ở Bảng 5 được thực hiện theo mô hình (4) sẽ cho thấy vai trò trú ẩn an toàn của tỷ giá đối 
với những biến động mạnh trong chỉ số bất ổn kinh tế toàn cầu. Khác với các mô hình (1); (2) và (3), để xác 
định vai trò là tài sản phòng hộ rủi ro hay tài sản trú ẩn an toàn thì biến phụ thuộc trong mô hình (4) là tỷ 
suất sinh lợi tính trên tỷ giá USD/VND chứ không phải là biến logarit của tỷ giá. Do vậy, ở những phân vị 
thấp của tỷ suất sinh lợi, cụ thể là những phân vị 0,1; 0,2 và 0,3; Kamal & cộng sự (2022) gọi những phân 
vị này là trạng thái thị trường đi xuống (Bearish market); những phân vị cao như 0,7; 0,8 và 0,9 thì được gọi 
là trạng thái thị trường đi lên (Bullish market); những phân vị giữa được xem là trạng thái thị trường bình 
thường (Normal market). Theo đó,  tỷ giá USD/VND có thể làm tài sản phòng hệ rủi ro trong điều kiện bất 
định chính sách kinh tế toàn cầu trong điều kiện thị trường suy giảm và thị trường bình thường; nhưng không 
thể làm tài sản phòng hộ rủi ro khi thị trường đi lên – nghĩa là thị trường ngoại hối USD/VND đang ở mức 
tỷ suất sinh lợi cao, cụ thể là mức phân vị 0,8 và 0,9. 
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Bảng 5: Kết quả hồi quy phân vị kiểm định tính chất  
trú ẩn an toàn của tỷ giá theo GEPU 

Biến độc lập Bearish market Normal market Bullish market
0,1 0,2 0,3 0,4 0,5 0,6 0,7 0,8 0,9

GEPUt -0,00204 -0,00108**  -0,000909*** -0,000638*** -0,000377 -0,000168 0,00059 0,00220* 0,00378** 
 [-1,59] [-2,23]    [-4,87]   [-2,63]   [-1,38]   [-0,38]    [0,69] [1,92] [2,06]   

D(GEPU, 
q90)*GEPUt 

-0,00119 -0,000353 -0,00046 0,000132 0,0000558 -0,000178 0,0000194 -0,000608 -0,00156
[-0,21] [-0,11]    [-0,35]   [0,25]   [0,12]   [-0,26]    [0,02] [-0,40] [-0,73]   

D(GEPU, 
q95)*GEPUt 

0,000463 -0,000296 0,0000453 -0,000219 -0,0000513 -0,0000215 0,0000473 -0,0000704 0,00141
[0,08] [-0,09]    [0,03]   [-0,26]   [-0,07]   [-0,02]    [0,03] [-0,02] [0,26]   

D(GEPU, 
q99)*GEPUt 

0,000344 -0,000717 -0,00121 -0,000988 -0,00136 -0,00141 -0,00149 -0,00222 -0,005
[0,28] [-0,65]    [-1,28]   [-1,02]   [-1,53]   [-1,22]    [-1,07] [-0,76] [-0,97]   

Hệ số chặn 0,0611 0,07 0,102*** 0,104*** 0,114*** 0,130*** 0,134* 0,0829 0,33
 [0,55] [1,23]    [4,62]   [4,20]   [4,34]   [2,85]    [1,70] [0,83] [1,31]   

b1+b2+b3+b4 -0,002*** -0,002*** -0,002*** -0,001*** -0,0017*** -0,0017*** -0,0008 -0,0006 -0,001
[-3,60] [-4,04] [-4,19] [ -2,710] [-2,83] [-2,69] [-1,30] [-1,09] [-1,45]

b1+b2+b3 -0,002** -0,001* -0,001* -0,0007 -0,0003 -0,0003 0,0006 0,001 0,003
[-2,56] [-1,80] [-1,79] [-1,19] [-0,45] [-0,26] [0,35] [0,48] [0,69]

b1+b2 
  

-0,003 -0,001 -0,001** -0,0005 -0,0003 -0,0003 0,0006 0,001 0,002
[-0,55] [-0,51] [-2,01] [-0,83] [-0,59] [-0,44] [0,60] [1,14] [1,08]

***, **, * tương ứng với mức ý nghĩa thống kê 1%, 5% và 10% 
Giá trị thống kê t theo bootstrap được đặt trong dấu []

 

Khi xét về tính chất trú ẩn an toàn khi chính sách kinh tế thế giới bất định ở mức độ mạnh, người ta xem 
xét ý nghĩa thống kê của b1+b2+b3+b4, b1+b2+b3 và b1+b2, tương ứng với những trường hợp GEPU tăng 
cao ở mức cực mạnh (99%), rất mạnh (95%) và mạnh (90%). Kết quả hồi quy cho thấy tỷ giá USD/VND 
có thể là tài sản trú ẩn an toàn mạnh cho trường hợp GEPU biến động cực mạnh khi điều kiện thị trường 
ngoại hối đi xuống hoặc bình thường. Và tỷ giá USD/VND có thể là tài sản trú ẩn an toàn yếu khi thị trường 
ngoại hối đang tăng trưởng và sinh lợi cao.  

Tương tự, khi GEPU biến động ở mức mạnh, thì tỷ giá USD/VND là tài sản trú ẩn an toàn mạnh nếu thị 
trường ở trạng thái bearish và tỷ giá USD/VND là tài sản trú ẩn an toàn yếu nếu thị trường ở trạng thái bình 
thường và bullish. Còn trong trường hợp GEPU biến động mạnh nhưng không quá mức, thì tỷ giá 
USD/VND chỉ đóng vai trò phòng hộ rủi ro yếu; thể hiện qua việc hệ số b1+b2 không có ý nghĩa thống kê 
ở hầu hết các phân vị. Mặc dù chưa có nghiên cứu nào xét tác động của GEPU và GPR đến tỷ giá hối đoái 
đồng USD trên thị trường ngoại hối các nước mới nổi như Việt Nam, nhưng khi xem xét các thị trường tài 
chính khác, thìkết quả của bài nghiên cứu này tương đồng với nghiên cứu của Raza & cộng sự (2018) và 
Chen & cộng sự (2020) khi các nghiên cứu này cũng phát hiện hiệu ứng bất đối xứng này trong tác động 
của GEPU và GPR  ở thị trường vàng, dầu thô và chứng khoán Mỹ. Tương tự, Kannadhasan & Das (2020) 
cũng cho thấy sự phản ứng không đối xứng của các thị trường chứng khoán mới nổi ở châu Á trước sự bất 
định chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị. Các tác động này khác nhau tùy theo phân vị về mức độ lợi 
nhuận của thị trường chứng khoán. 

5. Kết luận và hàm ý chính sách 

Bài viết sử dụng số liệu hàng tháng của tỷ giá USD/VND; chỉ số bất định chính sách kinh tế toàn cầu GEPU 
và chỉ số rủi ro địa chính trị trong giai đoạn từ 1997 đến 2023 để xem xét mối liên hệ giữa các đại lượng 
này. Kết quả hồi cho thấy sự tác động của chỉ số bất định chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị đến tỷ 

Khi xét về tính chất trú ẩn an toàn khi chính sách kinh tế thế giới bất định ở mức độ mạnh, người ta xem 
xét ý nghĩa thống kê của b1+b2+b3+b4, b1+b2+b3 và b1+b2, tương ứng với những trường hợp GEPU tăng 
cao ở mức cực mạnh (99%), rất mạnh (95%) và mạnh (90%). Kết quả hồi quy cho thấy tỷ giá USD/VND có 
thể là tài sản trú ẩn an toàn mạnh cho trường hợp GEPU biến động cực mạnh khi điều kiện thị trường ngoại 
hối đi xuống hoặc bình thường. Và tỷ giá USD/VND có thể là tài sản trú ẩn an toàn yếu khi thị trường ngoại 
hối đang tăng trưởng và sinh lợi cao. 

Tương tự, khi GEPU biến động ở mức mạnh, thì tỷ giá USD/VND là tài sản trú ẩn an toàn mạnh nếu thị 
trường ở trạng thái bearish và tỷ giá USD/VND là tài sản trú ẩn an toàn yếu nếu thị trường ở trạng thái bình 
thường và bullish. Còn trong trường hợp GEPU biến động mạnh nhưng không quá mức, thì tỷ giá USD/
VND chỉ đóng vai trò phòng hộ rủi ro yếu; thể hiện qua việc hệ số b1+b2 không có ý nghĩa thống kê ở hầu 
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hết các phân vị. Mặc dù chưa có nghiên cứu nào xét tác động của GEPU và GPR đến tỷ giá hối đoái đồng 
USD trên thị trường ngoại hối các nước mới nổi như Việt Nam, nhưng khi xem xét các thị trường tài chính 
khác, thìkết quả của bài nghiên cứu này tương đồng với nghiên cứu của Raza & cộng sự (2018) và Chen & 
cộng sự (2020) khi các nghiên cứu này cũng phát hiện hiệu ứng bất đối xứng này trong tác động của GEPU 
và GPR  ở thị trường vàng, dầu thô và chứng khoán Mỹ. Tương tự, Kannadhasan & Das (2020) cũng cho 
thấy sự phản ứng không đối xứng của các thị trường chứng khoán mới nổi ở châu Á trước sự bất định chính 
sách kinh tế và rủi ro địa chính trị. Các tác động này khác nhau tùy theo phân vị về mức độ lợi nhuận của 
thị trường chứng khoán.

5. Kết luận và hàm ý chính sách
Bài viết sử dụng số liệu hàng tháng của tỷ giá USD/VND; chỉ số bất định chính sách kinh tế toàn cầu 

GEPU và chỉ số rủi ro địa chính trị trong giai đoạn từ 1997 đến 2023 để xem xét mối liên hệ giữa các đại 
lượng này. Kết quả hồi cho thấy sự tác động của chỉ số bất định chính sách kinh tế và rủi ro địa chính trị 
đến tỷ giá USD/VND. Cụ thể là khi độ bất định trong chính sách kinh tế toàn cầu càng gia tăng thì đồng 
tiền trong nước càng trở nên suy yếu. Kết quả nghiên cứu  cũng cho thấy rằng chỉ số rủi ro địa chính trị của 
Việt Nam cũng tác động đến tỷ giá USD/VND với chiều tác động cũng giống với GEPU, nghĩa là chỉ số địa 
chính trị càng tăng thì tỷ giá USD cũng sẽ gia tăng theo. Tuy nhiên, kết quả thực nghiệm cho thấy rằng, chỉ 
có rủi ro địa chính trị ở Việt Nam tác động đến tỷ giá USD/VND, nhưng rủi ro địa chính trị ở Mỹ không có 
tác động đến tỷ giá này.

Kết quả khảo sát chi tiết hơn sự tác động của chỉ số GEPU và chỉ số rủi ro địa chính trị đến tỷ giá USD 
bằng hồi quy phân vị cũng cho thấy chỉ số GEPU tác động dương đến tỷ giá và có ý nghĩa thống kê mạnh 
ở tất cả các phân vị của tỷ giá USD/VND. Đối với chỉ số địa chính trị ở Việt Nam, sự tác động của yếu tố 
này đến tỷ giá USD/VND không giống nhau ở tất cả các phân vị. Bằng chứng tác động của chỉ số GPR ở 
Việt Nam đến tỷ giá USD/VND chỉ tìm thấy ở những phân vị cao từ 0,6 đến 0,9 tương ứng với trường hợp 
đồng tiền Việt Nam trở nên rất yếu so với USD.  Một kết quả thú vị khác là chỉ số rủi ro địa chính trị của 
Mỹ cũng có sự tác động cùng chiều đến tỷ giá USD/VND ở những phân vị cao; hàm ý rằng, khi đồng tiền 
Việt Nam đang suy yếu, tức là tỷ giá USD/VND ở mức cao, thì rủi ro địa chính trị ở Mỹ cũng tác động làm 
tăng tỷ giá này. 

Kết quả nghiên cứu của bài viết cũng chỉ ra rằng, tỷ giá USD/VND có thể làm tài sản phòng hệ rủi ro 
trong điều kiện bất định chính sách kinh tế toàn cầu trong điều kiện thị trường suy giảm và thị trường bình 
thường; nhưng không thể làm tài sản phòng hộ rủi ro khi thị trường đi lên.  Với kết quả nghiên cứu này, dựa 
trên những thông tin biến động của chính sách kinh tế toàn cầu cũng như rủi ro địa chính trị sẽ giúp các nhà 
đầu tư dự đoán sự thay đổi của tỷ giá và sử dụng tỷ giá USD/VND như một tài sản phòng hộ rủi ro. Việc mua 
hay bán đồng ngoại tệ USD sẽ linh hoạt tùy theo điều kiện thị trường, hoặc bản thân các nhà đầu tư cũng có 
thể sử dụng những công cụ chứng khoán phái sinh để phòng hộ những rủi ro tỷ giá. Trước khi quyết định sử 
dụng tỷ giá USD/VND làm tài sản phòng hộ rủi ro, nhà đầu tư cần đánh giá kỹ lưỡng rủi ro và lợi ích của 
việc này, cũng như hiểu rõ các chi phí và điều kiện liên quan.

Bên cạnh những kết quả đã đạt được, bài viết còn có thể mở rộng nghiên cứu cho các chuỗi tỷ giá hối đoái 
của VND với nhiều loại tiền tệ quan trọng khác như đồng Nhân dân tệ của Trung Quốc, đồng Bảng Anh hoặc 
đồng Yên Nhật. Từ đó, phân tích toàn diện hơn tác động của chỉ số bất định chính sách kinh tế toàn cầu và 
chỉ số rủi ro địa chính trị đến thị trường ngoại hối của Việt Nam. Đồng thời, cũng có thể sử dụng nhiều công 
cụ định lượng nâng cao như mô hình GARCH đa biến, mô hình chuyển trạng thái Markov, mô hình với điểm 
gãy cấu trúc… để làm rõ hơn nữa các tác động này.
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Tóm tắt:
Sử dụng phương pháp bình phương tối thiểu thông thường với tác động cố định và cụm theo 
doanh nghiệp cho số liệu từ 269 doanh nghiệp sản xuất trên sàn chứng khoán Hà Nội và 
Thành phố Hồ Chí Minh giai đoạn 2011-2020, bài báo tìm thấy tác động của rủi ro chính sách 
thương mại Mỹ đến đầu tư hàng tồn kho. Kết quả nghiên cứu cho thấy: (1) rủi ro chính sách 
thương mại của Mỹ giúp thúc đẩy đầu tư hàng tồn kho và (2) tác động thông qua ba kênh (phụ 
thuộc tài chính bên ngoài, mức độ cạnh tranh, và khó khăn tài chính). Với kết quả trên, bài 
báo hàm ý rủi ro chính sách thương mại mở ra cơ hội cho các doanh nghiệp trong nước nếu 
Chính phủ chủ động hỗ trợ vốn để doanh nghiệp kịp thời khai thác các cơ hội đến từ rủi ro 
chính sách thương mại.
Từ khoá: Rủi ro chính sách thương mại, hàng tồn kho, Việt Nam.
Mã JEL: G31, G32, G38

U.S. trade policy uncertainty and inventory investment of Vietnamese manufacturing 
firms
Abstract:
Using the firm fixed effect regression models and clustering by firms for data from 269 
firms listed on Hanoi and Hochiminh city stock exchanges during 2011-2020, authors find 
that higher levels of US TPU are associated with increased inventory investment. This 
relationship is amplified under three transmission channels: external finance dependence, 
market competition, and financial constraints. The result also suggests that TPU may bring in 
inventory investment opportunities and financial support to the investment, which should be 
a fostering policy.
.Keywords: Trade policy uncertainty, inventory, Vietnam.
JEL Codes: G31, G32, G38.
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1. Đặt vấn đề
Rủi ro chính sách thương mại (TPU) đề cập đến sự biến động và khó dự báo về chính sách thương mại 

của một quốc gia liên quan đến chính sách thuế quan, thỏa thuận thương mại, và cả yếu tố địa chính trị. Qua 
thời gian, TPU dần trở thành rủi ro ngày càng lớn kể từ năm 2016, cùng với sự trưng cầu Brexit tại Anh, các 
chính sách thương mại thay đổi nhanh chóng ngay sau Tổng Thống Mỹ Donald Trump thắng cử và chiến 
tranh thương mại Mỹ-Trung (Handley & Limão, 2022). Do chính sách thương mại của các nước lớn thay 
đổi nhanh chóng, việc xem xét rủi ro chính sách thương mại ảnh hưởng thế nào đến hoạt động của doanh 
nghiệp nói chung và đầu tư hàng tồn kho nói riêng trở nên cấp thiết (Crowley & cộng sự, 2018; Handley & 
Limão, 2022).

Có hai nguyên nhân khiến chúng tôi chọn tác động của rủi ro chính sách thương mại Mỹ. Thứ nhất, Mỹ 
là nền kinh tế lớn và chính sách thương mại của Mỹ biến động khá nhiều nhằm theo đuổi mục tiêu nước Mỹ 
trên hết (“America First”). Sự thay đổi chính sách thương mại này tạo ra thêm nhiều rào cản cho hàng nhập 
khẩu đến từ các nước xuất khẩu và được kỳ vọng sẽ tác động đến hoạt động đầu tư hàng tồn kho của doanh 
nghiệp. Thứ hai, Mỹ là thị trường xuất khẩu quan trọng nhất của Việt Nam. Theo Tổng Cục Thống kê, Việt 
Nam xuất khẩu sang Mỹ đạt 109,39 tỷ USD, vượt xa Trung Quốc (57,7 tỷ USD), Hàn Quốc (24,29 tỷ USD) 
và Nhật Bản (24,23 tỷ USD) trong năm 2022. Theo Thống kê của Statista năm 2022, Việt Nam là một trong 
6 nước xuất khẩu nhiều nhất vào Mỹ (xem Hình 1). 
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một quốc gia liên quan đến chính sách thuế quan, thỏa thuận thương mại, và cả yếu tố địa chính trị. Qua 
thời gian, TPU dần trở thành rủi ro ngày càng lớn kể từ năm 2016, cùng với sự trưng cầu Brexit tại Anh, các 
chính sách thương mại thay đổi nhanh chóng ngay sau Tổng Thống Mỹ Donald Trump thắng cử và chiến 
tranh thương mại Mỹ-Trung (Handley & Limão, 2022). Do chính sách thương mại của các nước lớn thay 
đổi nhanh chóng, việc xem xét rủi ro chính sách thương mại ảnh hưởng thế nào đến hoạt động của doanh 
nghiệp nói chung và đầu tư hàng tồn kho nói riêng trở nên cấp thiết (Crowley & cộng sự, 2018; Handley & 
Limão, 2022). 

Có hai nguyên nhân khiến chúng tôi chọn tác động của rủi ro chính sách thương mại Mỹ. Thứ nhất, Mỹ là 
nền kinh tế lớn và chính sách thương mại của Mỹ biến động khá nhiều nhằm theo đuổi mục tiêu nước Mỹ 
trên hết (“America First”). Sự thay đổi chính sách thương mại này tạo ra thêm nhiều rào cản cho hàng nhập 
khẩu đến từ các nước xuất khẩu và được kỳ vọng sẽ tác động đến hoạt động đầu tư hàng tồn kho của doanh 
nghiệp. Thứ hai, Mỹ là thị trường xuất khẩu quan trọng nhất của Việt Nam. Theo Tổng Cục Thống kê, Việt 
Nam xuất khẩu sang Mỹ đạt 109,39 tỷ USD, vượt xa Trung Quốc (57,7 tỷ USD), Hàn Quốc (24,29 tỷ USD) 
và Nhật Bản (24,23 tỷ USD) trong năm 2022. Theo Thống kê của Statista năm 2022, Việt Nam là một trong 
6 nước xuất khẩu nhiều nhất vào Mỹ (xem Hình 1).  

 
Hình 1: Mười đối tác thương mại lớn nhất của Mỹ  
(tính theo kim ngạch xuất khẩu vào Mỹ) năm 2022 

 
          Nguồn: Statista  

Mục tiêu nghiên cứu của bài báo này nhằm trả lời hai câu hỏi: (1) Rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có 
ảnh hưởng đến đầu tư hàng tồn kho các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam không?; và (2) Nếu có, thông 
qua cơ chế nào. Bài nghiên cứu có hai điểm mới: (i) Mỹ là đối tác thương mại lớn của Việt Nam. Nghiên 
cứu tác động của chính sách thương mại Mỹ đến hoạt động của doanh nghiệp Việt Nam sẽ giúp các doanh 
nghiệp chủ động hơn và các nhà hoạch định chính sách đưa ra các quyết sách đúng đắn hơn khi rủi ro chính 
sách thương mại Mỹ tăng cao. Theo chúng tôi biết, có rất ít nghiên cứu về vấn đề này; (ii) Các nghiên cứu 
trước đây chú trọng xem xét mối quan hệ của rủi ro chính sách thương mại của một nước đến hoạt động đầu 
tư của các doanh nghiệp tại nước đó. Cụ thể, Caldara & cộng sự (2020) tập trung vào ảnh hưởng của rủi ro 
chính sách thương mại của Mỹ lên đầu tư hàng tồn kho cho các doanh nghiệp tại Mỹ, hay Li & cộng sự  
(2023) xem xét ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại của Trung Quốc lên hoạt động đầu tư tài chính 
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Mục tiêu nghiên cứu của bài báo này nhằm trả lời hai câu hỏi: (1) Rủi ro chính sách thương mại của Mỹ 
có ảnh hưởng đến đầu tư hàng tồn kho các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam không?; và (2) Nếu có, thông 
qua cơ chế nào. Bài nghiên cứu có hai điểm mới: (i) Mỹ là đối tác thương mại lớn của Việt Nam. Nghiên cứu 
tác động của chính sách thương mại Mỹ đến hoạt động của doanh nghiệp Việt Nam sẽ giúp các doanh nghiệp 
chủ động hơn và các nhà hoạch định chính sách đưa ra các quyết sách đúng đắn hơn khi rủi ro chính sách 
thương mại Mỹ tăng cao. Theo chúng tôi biết, có rất ít nghiên cứu về vấn đề này; (ii) Các nghiên cứu trước 
đây chú trọng xem xét mối quan hệ của rủi ro chính sách thương mại của một nước đến hoạt động đầu tư của 
các doanh nghiệp tại nước đó. Cụ thể, Caldara & cộng sự (2020) tập trung vào ảnh hưởng của rủi ro chính 
sách thương mại của Mỹ lên đầu tư hàng tồn kho cho các doanh nghiệp tại Mỹ, hay Li & cộng sự  (2023) 
xem xét ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại của Trung Quốc lên hoạt động đầu tư tài chính của các 
doanh nghiệp trong lĩnh vực năng lượng tại Trung Quốc. Handley & Limão (2022) nghiên cứu rủi ro chính 
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sách tại Cộng đồng kinh tế châu Âu tác động đến thương mại và đầu tư của các doanh nghiệp châu Âu. Bài 
nghiên cứu của chúng tôi mở rộng tổng quan nghiên cứu về tác động của TPU của một nước (trong bài này 
là TPU của Mỹ) lên đầu tư hàng tồn kho của doanh nghiệp tại các nước khác (trong bài này là của Việt Nam).

Sử dụng số liệu của 269 doanh nghiệp niêm yết thuộc lĩnh vực sản xuất trên hai sàn chứng khoán Hà Nội 
và Thành phố Hồ Chí Minh trong giai đoạn 2011-2020, chúng tôi nhận thấy rủi ro chính sách thương mại 
của Mỹ thúc đẩy các doanh nghiệp gia tăng đầu tư hàng tồn kho.1 Kết quả không thay đổi khi chúng tôi thay 
thế biến rủi ro chính sách thương mại của Mỹ bằng bốn biến đại diện, bao gồm chỉ số biến động thị trường 
cổ phiếu do chính sách thương mại của Mỹ, rủi ro chính sách thương mại của Trung Quốc, Hàn Quốc, và 
Nhật Bản. Sự tác động trên diễn ra trên ba kênh chính: sự phụ thuộc vào nguồn vốn bên ngoài, mức độ cạnh 
tranh, và khó khăn về tài chính.

2. Tổng quan nghiên cứu và giả thuyết nghiên cứu
2.1. Tác động của của rủi ro chính sách thương mại:
Có ít nhất hai lý thuyết nền giải thích mối tương quan giữa rủi ro chính sách thương mại và đầu tư tại 

doanh nghiệp. 
Thứ nhất, lý thuyết quyền chọn thực (real option) cho rằng doanh nghiệp sở hữu cơ hội đầu tư giống như 

việc đang sở hữu một quyền chọn. Khi rủi ro chính sách thương mại gia tăng, doanh nghiệp có thể tạm hoãn 
hoặc thay đổi quy mô đầu tư dựa trên lợi ích của việc tạm hoãn hoặc lợi ích của việc thay đổi qui mô đầu 
tư hàng tồn kho. Dưới góc nhìn quyền chọn thực, rủi ro chính sách thương mại có thể gia tăng các rào cản 
thương mại và doanh nghiệp phản ứng trước rủi ro này bằng cách tạm hoãn đầu tư hoặc giảm hàng tồn kho 
để tránh lãng phí vốn lưu động. Ngược lại, rủi ro chính sách thương mại có thể làm gia tăng đầu tư hàng tồn 
kho nếu việc đầu tư này hướng đến xây dựng một bệ đỡ (buffer) nhằm hạn chế tác động tiêu cực của việc 
gián đoạn chuỗi cung ứng. 

Thứ hai, lý thuyết bất cân xứng trên thị trường tài chính cho rằng ngân hàng thường có xu hướng tăng lãi 
suất và siết chặt điều kiện cho vay (để giảm thiểu rủi ro vỡ nợ). Nếu doanh nghiệp phụ thuộc nhiều vào vốn 
vay sẽ có xu hướng giảm đầu tư hàng tồn kho để đảm bảo có đủ nguồn chi trả lãi vay gia tăng cũng như hoàn 
trả vốn gốc cho các khoản vay trước đây. Lập luận này nhận được sự ủng hộ từ các nghiên cứu của Phan & 
cộng sự (2019) và Wang & cộng sự (2021). Ngược lại, các doanh nghiệp có thanh khoản dồi dào và vẫn tiếp 
cận được nguồn vốn vay sẽ vẫn có thể đầu tư hàng tồn kho, xem đây là cơ hội để đảm bảo cung cấp hàng 
hóa cho thị trường ngay cả khi rủi ro chính sách thương mại gia tăng.

Trong ngắn hạn, Handley & cộng sự (2020) cho rằng sự gia tăng của TPU khiến doanh nghiệp giảm sự 
đa dạng hóa trong việc sử dụng các nguyên phụ liệu. Để giảm khoản chi phí chìm (sunk cost) và tránh rủi 
ro khi tìm cách sử dụng các nguyên liệu mới, các doanh nghiệp sẽ tiếp tục gia tăng sử dụng các nguyên phụ 
liệu đã dùng. Alessandria & cộng sự (2022) cho rằng việc ký kết đơn hàng và vận chuyển thường được gia 
tăng thực hiện trước khi các chính sách thương mại mới đi vào thực hiện, các doanh nghiệp thường gia tăng 
đầu tư tài sản ngắn hạn để chuẩn bị sản xuất hàng xuất khẩu một cách nhanh chóng. Ngoài ra, Kim (2020) 
cho rằng trong giai đoạn bất ổn gia tăng, doanh nghiệp thường cân nhắc gia tăng tỷ trọng hàng tồn kho cao 
hơn tài sản dài hạn, nhằm gia tăng lợi nhuận biên trên tổng chi phí do chi phí hàng tồn kho thường thấp hơn 
chi phí đầu tư tài sản cố định. Từ đây, chúng tôi đề xuất giả thuyết 1 như sau: 

Giả thuyết 1: Rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có tác động cùng chiều đến đầu tư hàng tồn kho của 
các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam.

2.2. Kênh tác động của rủi ro chính sách thương mại
2.2.1. Sự phụ thuộc vào tài trợ bên ngoài
Doanh nghiệp có thể nhận được tài trợ vốn thông qua hai cách. Thứ nhất, phát hành cổ phần để tài trợ các 

dự án mới. Thông thường, việc huy động vốn cổ phần nhằm phục vụ các dự án có tính đổi mới mạnh mẽ 
(và cũng nhiều rủi ro) qua các vòng gọi vốn cổ phần tư nhân (private equity) và gọi vốn đầu tư mạo hiểm 
(venture capital). Thứ hai, doanh nghiệp có thể vay nợ từ các định chế tài chính. Để đạt được tài trợ vốn vay, 
doanh nghiệp thường phải chứng minh tính khả thi của dự án đầu tư. Các dự án có tính khả thi cao thường 
là các loại dự án ít đổi mới nhưng chứng minh được khả năng thu hồi vốn (Hsu & cộng sự, 2014). Ngoài ra, 
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việc đi vay thường đi kèm với chi phí vốn cao hơn nên doanh nghiệp có xu thế giảm đầu tư hàng tồn kho 
khi phụ thuộc vào các nguồn vay từ các tổ chức tín dụng. Chúng tôi xây dựng giả thuyết thứ hai như sau:

Giả thuyết 2: Doanh nghiệp ít phụ thuộc vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn sẽ đầu tư nhiều 
hơn vào hàng tồn kho khi rủi ro chính sách thương mại tăng lên.

2.2.2. Mức độ cạnh tranh
Hàng tồn kho đóng vai trò quan trọng nhằm bảo vệ vị thế của doanh nghiệp trước những bất ổn của thị 

trường. Không đủ hàng tồn kho có thể dẫn đến tổn thất doanh thu và dòng tiền tiềm tàng cho doanh nghiệp 
khi nhu cầu thị trường tăng nhanh. Tuy nhiên, khi mức độ cạnh tranh tăng lên, doanh nghiệp lại có xu thế 
giữ tiền và các khoản tương đương tiền nhiều hơn hàng tồn kho vì cạnh tranh làm gia tăng rủi ro dòng tiền 
và ảnh hưởng trực tiếp đến khả năng trả nợ. Bên cạnh đó, mức độ cạnh tranh làm gia tăng chi phí nợ vay, do 
đó, doanh nghiệp ưu tiên tìm nguồn vốn tài trợ từ cổ đông hơn là vay nợ bên ngoài (Jones & Tuzel, 2013). 
Chúng tôi xây dựng giả thuyết thứ ba như sau:

Giả thuyết 3: Doanh nghiệp gia tăng hàng tồn kho trong thị trường ít cạnh tranh khi rủi ro chính sách 
thương mại gia tăng.

2.2.3. Khó khăn tài chính (financial constraints)
Doanh nghiệp khó khăn về tài chính khó tiếp cận vốn vay hơn khi rủi ro chính sách gia tăng vì ngân hàng 

quản lý rủi ro và xem xét mức độ tín nhiệm trước khi quyết định cho vay (Wang & cộng sự, 2014). Do vậy, 
doanh nghiệp nào khó khăn về tài chính thường giảm mạnh đầu tư hàng tồn kho khi rủi ro chính sách gia 
tăng (Carpenter & cộng sự, 1998). Ngược lại, nếu doanh nghiệp không bị khó khăn về tài chính vẫn có thể 
vay thêm tiền để đầu tư hàng tồn kho. Do vậy, chúng tôi đề xuất giả thuyết thứ tư như sau:

Giả thuyết 4: Doanh nghiệp ít bị khó khăn về tài chính sẽ đầu tư hàng tồn kho nhiều hơn doanh nghiệp 
khó khăn về tài chính khi rủi ro chính sách tăng lên.

3. Phương pháp nghiên cứu và mô tả dữ liệu
3.1. Phương pháp nghiên cứu
Để nghiên cứu ảnh hưởng rủi ro chính sách thương mại (TPU) của Mỹ lên hoạt động đầu tư hàng tồn kho 

của các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam, chúng tôi sử dụng phương pháp bình phương tối thiểu thông 
thường với tác động cố định theo doanh nghiệp để kiểm soát cho các đặc tính của doanh nghiệp ảnh hưởng 
qua thời gian. Do bài viết dùng biến rủi ro chính sách thương mại là giống nhau cho các doanh nghiệp trong 
mỗi năm tài chính, chúng tôi không dùng tác động cố định theo năm. Ngoài ra, chúng tôi áp dụng cụm theo 
doanh nghiệp để kiểm soát phương sai thay đổi. Biến phụ thuộc đầu tư hàng tồn kho (được tính bằng sự thay 
đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản dựa trên phương pháp LIFO (last in, first out)) của doanh nghiệp 
i vào năm t (INVi,t) được xác định dựa trên các biến độc lập sau:
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vay, doanh nghiệp thường phải chứng minh tính khả thi của dự án đầu tư. Các dự án có tính khả thi cao 
thường là các loại dự án ít đổi mới nhưng chứng minh được khả năng thu hồi vốn (Hsu & cộng sự, 2014). 
Ngoài ra, việc đi vay thường đi kèm với chi phí vốn cao hơn nên doanh nghiệp có xu thế giảm đầu tư hàng 
tồn kho khi phụ thuộc vào các nguồn vay từ các tổ chức tín dụng. Chúng tôi xây dựng giả thuyết thứ hai 
như sau: 

Giả thuyết 2: Doanh nghiệp ít phụ thuộc vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn sẽ đầu tư nhiều hơn 
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Giả thuyết 3: Doanh nghiệp gia tăng hàng tồn kho trong thị trường ít cạnh tranh khi rủi ro chính sách thương 
mại gia tăng. 
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Giả thuyết 4: Doanh nghiệp ít bị khó khăn về tài chính sẽ đầu tư hàng tồn kho nhiều hơn doanh nghiệp khó 
khăn về tài chính khi rủi ro chính sách tăng lên. 

3. Phương pháp nghiên cứu và mô tả dữ liệu 
3.1. Phương pháp nghiên cứu 

Để nghiên cứu ảnh hưởng rủi ro chính sách thương mại (TPU) của Mỹ lên hoạt động đầu tư hàng tồn kho 
của các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam, chúng tôi sử dụng phương pháp bình phương tối thiểu thông 
thường với tác động cố định theo doanh nghiệp để kiểm soát cho các đặc tính của doanh nghiệp ảnh hưởng 
qua thời gian. Do bài viết dùng biến rủi ro chính sách thương mại là giống nhau cho các doanh nghiệp trong 
mỗi năm tài chính, chúng tôi không dùng tác động cố định theo năm. Ngoài ra, chúng tôi áp dụng cụm theo 
doanh nghiệp để kiểm soát phương sai thay đổi. Biến phụ thuộc đầu tư hàng tồn kho (được tính bằng sự 
thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản dựa trên phương pháp LIFO (last in, first out)) của doanh 
nghiệp i vào năm t (INVi,t) được xác định dựa trên các biến độc lập sau: 

 

INVi,t= α1 *USTPUt + α2 *ILLQi,t-1 + α3*CFi,t-1 + α4*Qi,t-1 + α5*TAi,t-1 + α6*VOLi,t-1 + α7*RET2i,t-1 + α8*△
Salesi,t-1 + α9*GDP growtht-1 + α10*Electiont-1+ α11*time trend+ firm FE +  i,t 

 

USTPUt là giá trị logarit tự nhiên của chỉ số TPU trung bình tại Mỹ trong năm t. Vì đầu tư hàng tồn kho là 
đầu tư ngắn hạn (Wu & Lai, 2022), chúng tôi theo mô hình của Lu & cộng sự (2023) dùng TPU tại cùng 
thời điểm với đầu tư hàng tồn kho (USTPUt). Mô hình nghiên cứu sử dụng các biến kiểm soát tại mức doanh 
nghiệp từ Amihud & Levi (2023) và ở mức vĩ mô từ Gulen & Ion (2016)2 như: (1) biến thanh khoản (ILLQi,t-

1) vì thanh khoản có tác động trực tiếp lên đầu tư hàng tồn kho; (2) biến dòng tiền (CFi,t-1) vì doanh nghiệp 

USTPUt là giá trị logarit tự nhiên của chỉ số TPU trung bình tại Mỹ trong năm t. Vì đầu tư hàng tồn kho là 
đầu tư ngắn hạn (Wu & Lai, 2022), chúng tôi theo mô hình của Lu & cộng sự (2023) dùng TPU tại cùng thời 
điểm với đầu tư hàng tồn kho (USTPUt). Mô hình nghiên cứu sử dụng các biến kiểm soát tại mức doanh ng-
hiệp từ Amihud & Levi (2023) và ở mức vĩ mô từ Gulen & Ion (2016)2 như: (1) biến thanh khoản (ILLQi,t-1) 
vì thanh khoản có tác động trực tiếp lên đầu tư hàng tồn kho; (2) biến dòng tiền (CFi,t-1) vì doanh nghiệp có 
dòng tiền dương có xu thế sử dụng nguồn tiền nội bộ để đầu tư hàng tồn kho; (3) Tobin’s Q (Qi,t-1) vì chỉ số 
này được chứng minh là có tác động mạnh đến hoạt động đầu tư của doanh nghiệp; (4) tổng tài sản (TAi,t-1) 
vì tăng trưởng đầu tư hàng tồn kho được chứng minh có tương quan âm với quy mô doanh nghiệp; (5) rủi 
ro (VOLi,t-1) vì đầu tư hàng tồn kho có thể thay đổi khi rủi ro tăng lên; (6) lợi nhuận cổ phiếu trong quá khứ 
(RET2i,t-1) vì lợi nhuận cổ phiếu có thể dự báo triển vọng của doanh nghiệp và hàng tồn kho có thể thay đổi 
cùng triển vọng của doanh nghiệp; (7) sự thay đổi trong doanh thu ( △ Salesi,t-1) vì hàng tồn kho sẽ được 
sử dụng nhiều hơn khi doanh thu tăng lên; (8) tăng trưởng GDP (GDP growth t-1) và election (Election t-1) vì 
hàng tồn kho có thể thay đổi khi môi trường vĩ mô và chính sách thay đổi; (9) biến xu thế thời gian (time 
trend) cho giai đoạn 2011-2020.  
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3.2. Thống kê mô tả
Chúng tôi thu thập dữ liệu tài chính từ Worldscope và dữ liệu thị trường từ Datastream (thông qua Refin-

itiv Eikon), dữ liệu về rủi ro chính sách chính phủ từ trang web https://www.policyuncertainty.com, dữ liệu 
bầu cử từ Database of Political Institutions 2020 và dữ liệu vĩ mô từ Ngân hàng Thế giới. Mẫu cuối cùng của 
chúng tôi bao gồm 269 doanh nghiệp sản xuất trên hai sàn chứng khoán Hà Nội và Thành phố Hồ Chí Minh 
trong giai đoạn 2011-2020. Bảng 2 trình bày thống kê mô tả các biến sử dụng. Đầu tư hàng tồn kho có giá trị 
trung bình 0,019 với độ lệch chuẩn 9,5%. USTPU có giá trị trung bình 4,858 và độ lệch chuẩn 1,042. Giá trị 
trung bình của biến dòng tiền là 0,105, Q là 0,489, thanh khoản là 0,011, rủi ro là 0,059, lợi nhuận trong quá 
khứ 2 năm là 0,446, quy mô doanh nghiệp là 27,089, thay đổi trong doanh thu là 0,092, tăng trưởng GDP là 
6,635%, biến bầu cử là 0,194.

5 
 

Bảng  1: Chi tiết cách tính toán các biến 
Phần A. Biến phụ thuộc 

Biến Định nghĩa Nguồn 
INV Thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản. Worldscope 

Phần B. Biến độc lập chính 
Biến Định nghĩa Nguồn 

USTPU Logarit tự nhiên của giá trị trung bình rủi ro chính sách thương mại của Caldara 
& cộng sự (2020) các tháng trong năm tài chính. 

Caldara & cộng sự 
(2020)

Phần C. Biến kiểm soát 
Biến Định nghĩa Nguồn 

ILLQ Tỷ số trung bình giữa lợi nhuận cổ phiếu và giá trị giao dịch cổ phiếu i trong 
năm t-1 tính theo Amihud (2002) Datastream 

CF [Thu nhập ròng + khấu hao]/Tổng tài sản Worldscope 
 

Q = Giá trị vốn hóa của cổ phiếu + Tổng tài sản − Giá trị sổ sách cổ phiếu
Tổng tài sản  

 
Worldscope 

TA Logarit tự nhiên của tổng tài sản Worldscope 
RET2 Lợi nhuận tích lũy trong 2 năm  Datastream 
VOL Độ lệch chuẩn lợi nhuận của cổ phiếu trong năm t-1 Datastream 

△ Sales Tỷ số giữa sự thay đổi doanh thu và tổng tài sản Worldscope 
GDP growth Tăng trưởng GDP Ngân hàng Thế giới

Election Có giá trị 1 nếu là năm bầu cử, 0 nếu ngược lại 
Database of 

Political Institutions 
2020

 

3.2. Thống kê mô tả

Chúng tôi thu thập dữ liệu tài chính từ Worldscope và dữ liệu thị trường từ Datastream (thông qua Refinitiv 
Eikon), dữ liệu về rủi ro chính sách chính phủ từ trang web https://www.policyuncertainty.com, dữ liệu bầu 
cử từ Database of Political Institutions 2020 và dữ liệu vĩ mô từ Ngân hàng Thế giới. Mẫu cuối cùng của 
chúng tôi bao gồm 269 doanh nghiệp sản xuất trên hai sàn chứng khoán Hà Nội và Thành phố Hồ Chí Minh 
trong giai đoạn 2011-2020. Bảng 2 trình bày thống kê mô tả các biến sử dụng. Đầu tư hàng tồn kho có giá 
trị trung bình 0,019 với độ lệch chuẩn 9,5%. USTPU có giá trị trung bình 4,858 và độ lệch chuẩn 1,042. Giá 
trị trung bình của biến dòng tiền là 0,105, Q là 0,489, thanh khoản là 0,011, rủi ro là 0,059, lợi nhuận trong 
quá khứ 2 năm là 0,446, quy mô doanh nghiệp là 27,089, thay đổi trong doanh thu là 0,092, tăng trưởng 
GDP là 6,635%, biến bầu cử là 0,194. 

Bảng 2: Thống kê mô tả 
   Số quan sát Trung bình Độ lệch chuẩn p25 Trung vị p75 

INV 2.070 0,019 0,095 -0,026 0,008 0,055
USTPU 2.070 4,858 1,042 3,801 4,995 5,438
CF 2.070 0,105 0,084 0,052 0,090 0,142
Q 2.070 0,489 0,202 0,330 0,509 0,647
ILLQ 2.070 0,011 0,024 0 0,002 0,010
VOL 2.070 0,059 0,024 0,042 0,055 0,072
RET2 2.070 0,446 1,155 -0,249 0,150 0,807
TA 2.070 27,089 1,519 25,973 27,064 28,171
△Sales 2.070 0,092 0,337 -0,065 0,064 0,224 
Election 2.070 0,194 0,395 0 0 0
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Bảng 2: Thống kê mô tả 

   Số quan sát Trung bình Độ lệch chuẩn p25 Trung vị p75 
INV 2.070 0,019 0,095 -0,026 0,008 0,055
USTPU 2.070 4,858 1,042 3,801 4,995 5,438
CF 2.070 0,105 0,084 0,052 0,090 0,142
Q 2.070 0,489 0,202 0,330 0,509 0,647
ILLQ 2.070 0,011 0,024 0 0,002 0,010
VOL 2.070 0,059 0,024 0,042 0,055 0,072
RET2 2.070 0,446 1,155 -0,249 0,150 0,807
TA 2.070 27,089 1,519 25,973 27,064 28,171
△Sales 2.070 0,092 0,337 -0,065 0,064 0,224 
Election 2.070 0,194 0,395 0 0 0
GDP growth (%) 2.070 6,635 0,631 6,413 6,690 6,987

Chú thích: Bảng 2 trình bày thống kê mô tả các biến sử dụng trong mô hình. INV là đầu tư hàng tồn kho, USTPU là 
rủi ro chính sách thương mại của Mỹ, CF là dòng tiền, Q là chỉ số Tobin’s Q, VOL là rủi ro, RET2 là lợi nhuận trong 
hai năm liền trước, TA là quy mô doanh nghiệp, △Sales là sự thay đổi trong doanh thu, Election là biến bầu cử, và 
GDP growth là tăng trưởng GDP. Cách tính toán các biến được trình bày trong Bảng 1. 

 
4. Kết quả và thảo luận 
4.1. Ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho    

Kết quả hồi quy cơ sở được trình bày tại cột 1 của Bảng 3. Biến phụ thuộc là đầu tư hàng tồn kho (USTPUt), 
được tính bằng sự thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản. Hệ số góc của biến USTPUt có giá trị 
0,014 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%.3 Kết quả này thể hiện rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có ảnh 
hưởng đến đầu tư hàng tồn kho của doanh nghiệp niêm yết Việt Nam. Để diễn đạt ý nghĩa kinh tế, chúng 
tôi theo Gulen & Ion (2016) chia các biến trong cột (1) cho độ lệch chuẩn của chính các biến, hệ số hồi quy 
của USTPU là 0,156. Điều này có nghĩa là khi USTPU tăng 100%, doanh nghiệp niêm yết Việt Nam có xu 
hướng tăng đầu tư hàng tồn kho thêm 78%, được tính bằng hệ số góc (0,156) nhân với độ lệch chuẩn của 
đầu tư hàng tồn kho (0,095) và chia cho trung bình đầu tư hàng tồn kho (0,019).4  

Bảng 3: Kết quả hồi quy  
 Hồi quy cơ sở Kiểm định tính bền vững 
 (1) (2) (3) (4) (5) 
USTPUt 0,014***  
 (0,004)  
TradePolicy EMVt  0,009***  
  (0,003)  
JapanTPU t  0,015**  
  (0,007)  
ChinaTPU t  0,010** 
  (0,004) 
KoreaTPU t   0,015***
   (0,006)
CFi,t-1 0,123** 0,120** 0,116** 0,122** 0,121**
 (0,049) (0,049) (0,050) (0,049) (0,049)
Q i,t-1 -0,082*** -0,083*** -0,085*** -0,082*** -0,084***
 (0,028) (0,028) (0,029) (0,028) (0,028)
ILLQi,t-1 -0,159 -0,148 -0,175 -0,173 -0,171
 (0,143) (0,143) (0,142) (0,144) (0,142)
VOLi,t-1 -0,052 -0,054 -0,038 -0,050 -0,052
 (0,117) (0,117) (0,117) (0,117) (0,117)
RET2i,t-1 0,007*** 0,007*** 0,007*** 0,007*** 0,007***
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4. Kết quả và thảo luận
4.1. Ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho   
Kết quả hồi quy cơ sở được trình bày tại cột 1 của Bảng 3. Biến phụ thuộc là đầu tư hàng tồn kho (UST-

PUt), được tính bằng sự thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản. Hệ số góc của biến USTPUt có 
giá trị 0,014 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%.3 Kết quả này thể hiện rủi ro chính sách thương mại của Mỹ 
có ảnh hưởng đến đầu tư hàng tồn kho của doanh nghiệp niêm yết Việt Nam. Để diễn đạt ý nghĩa kinh tế, 
chúng tôi theo Gulen & Ion (2016) chia các biến trong cột (1) cho độ lệch chuẩn của chính các biến, hệ số 
hồi quy của USTPU là 0,156. Điều này có nghĩa là khi USTPU tăng 100%, doanh nghiệp niêm yết Việt Nam 
có xu hướng tăng đầu tư hàng tồn kho thêm 78%, được tính bằng hệ số góc (0,156) nhân với độ lệch chuẩn 
của đầu tư hàng tồn kho (0,095) và chia cho trung bình đầu tư hàng tồn kho (0,019).4 
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Bảng 2 

4. Kết quả và thảo luận 
4.1. Ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho    

Kết quả hồi quy cơ sở được trình bày tại cột 1 của Bảng 3. Biến phụ thuộc là đầu tư hàng tồn kho (USTPUt), 
được tính bằng sự thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản. Hệ số góc của biến USTPUt có giá trị 
0,014 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%.3 Kết quả này thể hiện rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có ảnh 
hưởng đến đầu tư hàng tồn kho của doanh nghiệp niêm yết Việt Nam. Để diễn đạt ý nghĩa kinh tế, chúng 
tôi theo Gulen & Ion (2016) chia các biến trong cột (1) cho độ lệch chuẩn của chính các biến, hệ số hồi quy 
của USTPU là 0,156. Điều này có nghĩa là khi USTPU tăng 100%, doanh nghiệp niêm yết Việt Nam có xu 
hướng tăng đầu tư hàng tồn kho thêm 78%, được tính bằng hệ số góc (0,156) nhân với độ lệch chuẩn của 
đầu tư hàng tồn kho (0,095) và chia cho trung bình đầu tư hàng tồn kho (0,019).4  

 

Bảng 3: Kết quả hồi quy  
 Hồi quy cơ sở Kiểm định tính bền vững 
 (1) (2) (3) (4) (5) 
USTPUt 0,014***  
 (0,004)  
TradePolicy EMVt  0,009***  
  (0,003)  
JapanTPU t  0,015**  
  (0,007)  
ChinaTPU t  0,010** 
  (0,004) 
KoreaTPU t   0,015***
   (0,006)
CFi,t-1 0,123** 0,120** 0,116** 0,122** 0,121**
 (0,049) (0,049) (0,050) (0,049) (0,049)
Q i,t-1 -0,082*** -0,083*** -0,085*** -0,082*** -0,084***
 (0,028) (0,028) (0,029) (0,028) (0,028)
ILLQi,t-1 -0,159 -0,148 -0,175 -0,173 -0,171
 (0,143) (0,143) (0,142) (0,144) (0,142)
VOLi,t-1 -0,052 -0,054 -0,038 -0,050 -0,052
 (0,117) (0,117) (0,117) (0,117) (0,117)
RET2i,t-1 0,007*** 0,007*** 0,007*** 0,007*** 0,007***
 (0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)
TAi,t-1 -0,028*** -0,028*** -0,028*** -0,028*** -0,028***
 (0,008) (0,008) (0,008) (0,008) (0,008)
△Salesi,t-1 0,077*** 0,077*** 0,078*** 0,078*** 0,078*** 
 (0,013) (0,013) (0,013) (0,013) (0,013)
Electiont-1 0,001 0,002 -0,002 -0,006 -0,002
 (0,005) (0,005) (0,005) (0,005) (0,005)
GDP growtht-1 -0,016** -0,013** -0,010* -0,010* -0,014**
 (0,006) (0,006) (0,006) (0,006) (0,006)
Time trend 0,000 0,001 0,002 0,001 0,003*
 (0,002) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002)
Hằng số 0,839*** 0,869*** 0,769*** 0,814*** 0,807***
 (0,203) (0,205) (0,203) (0,202) (0,202)
Số quan sát 2.070 2.070 2.070 2.070 2.070
Thống kê F 11,11 11,09 11,07 10,74 10,58
R2 hiệu chỉnh 0,13 0,13 0,13 0,13 0,13
Chú thích: Các số trong dấu ngoặc đơn là sai số chuẩn. *, **, và *** thể hiện mức ý nghĩa tương ứng 10%, 5%, và 1%. 

Bài viết có tính toán đến tính bền vững khi sử dụng rủi ro chính sách thương mại của Nhật, Trung Quốc, 
Hàn Quốc và chỉ số Trade Policy EMV để thay thế TPU của Mỹ trong Bảng 3. Kết quả cho thấy tác động 
của các biến thay thế rủi ro chính sách thương mại có tác động cùng chiều lên đầu tư hàng tồn kho. Đầu 
tiên, chúng tôi sử dụng chỉ số biến động thị trường cổ phiếu (Equity Market Volatility, EMV) do chính sách 
thương mại thay cho USTPU, vì chỉ số EMV do chính sách thương mại (TradePolicy EMV) đo lường tỷ 
trọng các bài báo nói về sự biến động của giá cổ phiếu liên quan đến các vấn đề thương mại như chính sách 
thuế, tiền tệ, cải cách thị trường, và lợi ích quốc gia (Baker & cộng sự, 2019). Hệ số góc của biến Trade-
Policy EMVt-1 ở Bảng 3 có giá trị 0,009 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%. Tiếp theo, chúng tôi sử dụng chỉ 
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số rủi ro chính sách của 3 nước mà Việt Nam có tỷ trọng thương mại lớn (bao gồm Nhật Bản, Trung Quốc, 
Hàn Quốc) làm biến đại diện cho USTPU. Kết quả hồi quy tại cột 3, 4, và 5 của Bảng 3 cho thấy các hệ số 
góc đều có độ tin cậy ở mức 5% hoặc 1% và có giá trị lần lượt là 0,015, 0,010, 0,015 cho Nhật Bản, Trung 
Quốc và Hàn Quốc.

Kết quả của bài nghiên cứu cho thấy rủi ro chính sách thương mại làm gia tăng tỷ lệ đầu tư hàng tồn kho 
trên tổng tài sản. Kết quả này khớp với các nghiên cứu của Caglayan & cộng sự (2012), Zhao & Chen (2022) 
nhấn mạnh tầm quan trọng của hàng tồn kho với vai trò là nệm đỡ cho các cú sốc đến từ chính sách thương 
mại làm đứt gãy chuỗi cung ứng. Ngoài ra, hàng tồn kho được xem là công cụ đầu tư linh động và dễ thực 
hiện hơn đầu tư tài sản cố định, để các doanh nghiệp chuẩn bị cho các biến động từ thị trường nước ngoài. 
Như vậy, bằng cách sử dụng biến rủi ro chính sách của Mỹ và các biến đại diện, chúng tôi nhận thấy có đủ 
độ tin cậy để khẳng định giả thuyết 1: rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có tương quan đồng biến đến 
đầu tư hàng tồn kho của các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam.

Trong các biến kiểm soát, biến dòng tiền (CFi,t-1), biến thay đổi trong doanh thu 

5 
 

Bảng 2 

4. Kết quả và thảo luận 
4.1. Ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho    

Kết quả hồi quy cơ sở được trình bày tại cột 1 của Bảng 3. Biến phụ thuộc là đầu tư hàng tồn kho (USTPUt), 
được tính bằng sự thay đổi trong hàng tồn kho chia cho tổng tài sản. Hệ số góc của biến USTPUt có giá trị 
0,014 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%.iii Kết quả này thể hiện rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có ảnh 
hưởng đến đầu tư hàng tồn kho của doanh nghiệp niêm yết Việt Nam. Để diễn đạt ý nghĩa kinh tế, chúng 
tôi theo Gulen & Ion (2016) chia các biến trong cột (1) cho độ lệch chuẩn của chính các biến, hệ số hồi quy 
của USTPU là 0,156. Điều này có nghĩa là khi USTPU tăng 100%, doanh nghiệp niêm yết Việt Nam có xu 
hướng tăng đầu tư hàng tồn kho thêm 78%, được tính bằng hệ số góc (0,156) nhân với độ lệch chuẩn của 
đầu tư hàng tồn kho (0,095) và chia cho trung bình đầu tư hàng tồn kho (0,019).iv  

Bảng 3 

Bài viết có tính toán đến tính bền vững khi sử dụng rủi ro chính sách thương mại của Nhật, Trung Quốc, 
Hàn Quốc và chỉ số Trade Policy EMV để thay thế TPU của Mỹ trong Bảng 3. Kết quả cho thấy tác động 
của các biến thay thế rủi ro chính sách thương mại có tác động cùng chiều lên đầu tư hàng tồn kho. Đầu 
tiên, chúng tôi sử dụng chỉ số biến động thị trường cổ phiếu (Equity Market Volatility, EMV) do chính sách 
thương mại thay cho USTPU, vì chỉ số EMV do chính sách thương mại (TradePolicy EMV) đo lường tỷ 
trọng các bài báo nói về sự biến động của giá cổ phiếu liên quan đến các vấn đề thương mại như chính sách 
thuế, tiền tệ, cải cách thị trường, và lợi ích quốc gia (Baker & cộng sự, 2019). Hệ số góc của biến TradePolicy 
EMVt-1 ở Bảng 3 có giá trị 0,009 và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%. Tiếp theo, chúng tôi sử dụng chỉ số rủi 
ro chính sách của 3 nước mà Việt Nam có tỷ trọng thương mại lớn (bao gồm Nhật Bản, Trung Quốc, Hàn 
Quốc) làm biến đại diện cho USTPU. Kết quả hồi quy tại cột 3, 4, và 5 của Bảng 3 cho thấy các hệ số góc 
đều có độ tin cậy ở mức 5% hoặc 1% và có giá trị lần lượt là 0,015, 0,010, 0,015 cho Nhật Bản, Trung Quốc 
và Hàn Quốc. 

Kết quả của bài nghiên cứu cho thấy rủi ro chính sách thương mại làm gia tăng tỷ lệ đầu tư hàng tồn kho 
trên tổng tài sản. Kết quả này khớp với các nghiên cứu của Caglayan & cộng sự (2012), Zhao & Chen (2022) 
nhấn mạnh tầm quan trọng của hàng tồn kho với vai trò là nệm đỡ cho các cú sốc đến từ chính sách thương 
mại làm đứt gãy chuỗi cung ứng. Ngoài ra, hàng tồn kho được xem là công cụ đầu tư linh động và dễ thực 
hiện hơn đầu tư tài sản cố định, để các doanh nghiệp chuẩn bị cho các biến động từ thị trường nước ngoài. 
Như vậy, bằng cách sử dụng biến rủi ro chính sách của Mỹ và các biến đại diện, chúng tôi nhận thấy có đủ 
độ tin cậy để khẳng định giả thuyết 1: rủi ro chính sách thương mại của Mỹ có tương quan đồng biến đến 
đầu tư hàng tồn kho của các doanh nghiệp niêm yết tại Việt Nam. 

Trong các biến kiểm soát, biến dòng tiền (CFi,t-1), biến thay đổi trong doanh thu (△Salesi,t-1), và biến lợi 
nhuận tích luỹ của cổ phiếu trong 2 năm gần nhất (RET2i,t-1) có hệ số góc dương và ý nghĩa thống kê tại 
mức 5% hay 1% (cột 1 đến 5 tại Bảng 3). Kết quả này cho thấy việc dòng tiền, doanh thu và lợi nhuận tích 
luỹ của cổ phiếu tăng lên thúc đẩy doanh nghiệp đầu tư thêm hàng tồn kho. Ngược lại, các biến Tobin’s Q 
(Qi,t-1) và quy mô doanh nghiệp (TAi,t-1) có hệ số góc âm và có ý nghĩa thống kê tại mức 1% (cột 1 đến 5 tại 
Bảng 3). Kết quả này hàm ý công ty có thị giá trên chi phí thay thế vốn càng lớn (Tobin’s Q cao) và có quy 
mô càng lớn thì tỷ lệ đầu tư vào hàng tồn kho trên tổng tài sản càng thấp.  

4.2. Kênh truyền dẫn ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho

Kênh truyền dẫn đầu tiên là sự phụ thuộc vào tài trợ bên ngoài. Căn cứ vào trung vị của (1) tỷ số giữa vốn 
vay ngân hàng trên tổng nợ, (2) tỷ số giữa chi phí vốn vay và giá trị trung bình của vốn vay ngắn hạn và dài 
hạn (Pittman & Fortin, 2004), chúng tôi chia doanh nghiệp thành hai nhóm để kiểm định giả thuyết thứ hai 
xem xét các doanh nghiệp ít phụ thuộc vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn liệu có đầu tư nhiều 
hơn vào hàng tồn kho khi TPU tăng lên. Kết quả hồi quy ở Bảng 4 cho thấy nhóm doanh nghiệp ít phụ thuộc 
vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn có hệ số góc của biến USTPU là dương và có ý nghĩa thống 
kê tại mức 1% và 5% (cột 1 và 3, Bảng 4). Trong khi nhóm doanh nghiệp phụ thuộc nhiều vào vốn vay hoặc 

, và biến 
lợi nhuận tích luỹ của cổ phiếu trong 2 năm gần nhất (RET2i,t-1) có hệ số góc dương và ý nghĩa thống kê tại 
mức 5% hay 1% (cột 1 đến 5 tại Bảng 3). Kết quả này cho thấy việc dòng tiền, doanh thu và lợi nhuận tích 
luỹ của cổ phiếu tăng lên thúc đẩy doanh nghiệp đầu tư thêm hàng tồn kho. Ngược lại, các biến Tobin’s Q 
(Qi,t-1) và quy mô doanh nghiệp (TAi,t-1) có hệ số góc âm và có ý nghĩa thống kê tại mức 1% (cột 1 đến 5 tại 
Bảng 3). Kết quả này hàm ý công ty có thị giá trên chi phí thay thế vốn càng lớn (Tobin’s Q cao) và có quy 
mô càng lớn thì tỷ lệ đầu tư vào hàng tồn kho trên tổng tài sản càng thấp. 

4.2. Kênh truyền dẫn ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại lên đầu tư hàng tồn kho 
Kênh truyền dẫn đầu tiên là sự phụ thuộc vào tài trợ bên ngoài. Căn cứ vào trung vị của (1) tỷ số giữa 

vốn vay ngân hàng trên tổng nợ, (2) tỷ số giữa chi phí vốn vay và giá trị trung bình của vốn vay ngắn hạn 
và dài hạn (Pittman & Fortin, 2004), chúng tôi chia doanh nghiệp thành hai nhóm để kiểm định giả thuyết 
thứ hai xem xét các doanh nghiệp ít phụ thuộc vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn liệu có đầu 
tư nhiều hơn vào hàng tồn kho khi TPU tăng lên. Kết quả hồi quy ở Bảng 4 cho thấy nhóm doanh nghiệp 
ít phụ thuộc vào vốn vay hoặc có chi phí vay vốn thấp hơn có hệ số góc của biến USTPU là dương và có ý 
nghĩa thống kê tại mức 1% và 5% (cột 1 và 3, Bảng 4). Trong khi nhóm doanh nghiệp phụ thuộc nhiều vào 
vốn vay hoặc có chi phí vay vốn cao hơn thì hệ số góc của biến USTPU không có ý nghĩa thống kê. Kết quả 
này cho thấy doanh nghiệp có mức độ phụ thuộc tài chính bên ngoài thấp hơn vẫn tiếp tục đầu tư hàng tồn 
kho khi rủi ro chính sách thương mại của Mỹ tăng lên. Kết luận này phù hợp với nghiên cứu của Xu (2020) 
cho rằng doanh nghiệp có mức độ phụ thuộc tài chính bên ngoài cao sẽ có xu thế đầu tư cẩn trọng để tránh 
chi phí lãi suất cao khi rủi ro chính sách gia tăng. Tóm lại, bài báo cho thấy sự phụ thuộc về tài chính bên 
ngoài đóng vai trò là kênh truyền dẫn cho sự tác động của rủi ro chính sách thương mại Mỹ đến hoạt động 
đầu tư hàng tồn kho tại Việt Nam.

Kênh truyền dẫn thứ hai chúng tôi muốn kiểm chứng là mức độ cạnh tranh thị trường có đóng vai trò 
xúc tác cho ảnh hưởng của rủi ro chính sách thương mại Mỹ đến hoạt động đầu tư hàng tồn kho của doanh 
nghiệp Việt Nam hay không (giả thuyết thứ ba). Chúng tôi sử dụng Herfindahl-Hirschman Index (HHI), là 
chỉ số đo lường mức độ tập trung của thị trường (market concentration) được tính bằng tổng bình phương thị 
phần tất cả các công ty trong ngành. Bên cạnh đó, chúng tôi còn sử dụng chỉ số HHI của 4 công ty lớn nhất 
trong ngành (HHI4) để đo lường mức độ tập trung của thị trường. HHI và HHI4 có giá trị lớn nhất là 10.000 
khi trong ngành chỉ có một doanh nghiệp, thể hiện thị trường độc quyền. HHI và HHI4 càng thấp thể hiện có 
nhiều doanh nghiệp trong ngành và không doanh nghiệp nào có thị phần đủ lớn để chi phối. Chúng tôi chia 
thành 2 nhóm dựa vào giá trị trung vị của HHI và HHI4. Cột 5 đến cột 8 tại Bảng 4 trình bày mối tương quan 
giữa đầu tư hàng tồn kho và rủi ro chính sách thương mại Mỹ theo hai nhóm doanh nghiệp trên. Cột 6 và 8 có 
hệ số góc của biến USTPU dương và có ý nghĩa thống kê 1%, thể hiện doanh nghiệp gia tăng hàng tồn kho 
khi TPU gia tăng trong thị trường ít cạnh tranh. Ngược lại, cột 5 và 7 có hệ số góc của biến USTPU không 
có ý nghĩa thống kê, hàm ý không đủ bằng chứng để kết luận về mối tương quan giữa USTPU và đầu tư hàng 
tồn kho. Việc nhóm doanh nghiệp tại những ngành có mức độ tập trung cao (mức độ cạnh tranh thấp) có xu 
hướng đầu tư hàng tồn kho tăng lên, một mặt khẳng định rủi ro chính sách thương mại có ảnh hưởng đến 
đầu tư hàng tồn kho, mặt khác cũng khẳng định giả thuyết thứ ba về vai trò của thị trường tập trung, làm gia 
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tăng tác động của rủi ro chính 
sách lên hoạt động đầu tư hàng 
tồn kho cho các doanh nghiệp 
niêm yết tại Việt Nam. 

Kênh truyền dẫn thứ ba là 
khó khăn tài chính (financial 
constraints). Bài báo sử dụng 
bốn tiêu chí để đo lường khó 
khăn tài chính, bao gồm tỷ 
số EBITDA/Tổng tài sản, chỉ 
số KZ (Kaplan & Zingales, 
1997), tài sản lưu động/nợ 
ngắn hạn, và Z-score (Altman, 
1968). Tỷ số EBITDA/tổng tài 
sản, tài sản lưu động/nợ ngắn 
hạn, và Z-score càng cao thể 
hiện doanh nghiệp càng ít khó 
khăn về tài chính. Ngược lại, 
KZ-Index càng cao thể hiện 
doanh nghiệp có thể gặp khó 
khăn tài chính càng nhiều. 
Chúng tôi chia doanh nghiệp 
thành hai nhóm dựa vào trung 
vị của bốn tiêu chí trên. Bảng 5 
trình bày mối tương quan giữa 
USTPU và hàng tồn kho dựa 
trên mức độ khó khăn về tài 
chính. Cột 2, 3, 6 và 8 thể hiện 
hệ số góc của biến USTPU là 
dương và có ý nghĩa thống kê 
tại mức 5% hay 1%, cho thấy 
doanh nghiệp ít khó khăn về 
tài chính tiếp tục đầu tư hàng 
tồn kho khi rủi ro chính sách 
thương mại của Mỹ tăng lên. 
Cột 1, 4, 5 và 7 thể hiện hệ số 
góc của biến USTPU không có 
ý nghĩa thống kê, hàm ý mức 
độ khó khăn về tài chính là 
một kênh truyền dẫn tác động 
của rủi ro chính sách thương 
mại của Mỹ lên đầu tư hàng 
tồn kho tại Việt Nam. 

Kết quả nghiên cứu cho 
thấy các doanh nghiệp niêm 
yết có xu hướng gia tăng hàng 
tồn kho khi rủi ro chính sách 
thương mại gia tăng. Tác giả 
cho rằng xu thế gia tăng hàng 
tồn kho xuất phát từ đặc thù 
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Việt Nam là một quốc gia gia công, trong đó hàng xuất khẩu phần lớn dựa vào các nguyên phụ liệu nhập 
khẩu. Do vậy, doanh nghiệp Việt Nam gia tăng hàng tồn kho nhằm duy trì hoạt động sản xuất được liên tục, 
hạn chế các tổn thất có thể có đến từ sự đứt gãy chuỗi cung ứng. Ngoài ra, việc gia tăng hàng tồn kho có thể 
giúp doanh nghiệp Việt Nam hạn chế rủi ro về sự tăng giá nguyên phụ liệu. Sau cùng, thời gian giao nhận 
hàng hóa có thể kéo dài hơn khi rủi ro chính sách thương mại gia tăng do phát sinh các rào cản kỹ thuật như 
kiểm dịch, kiểm tra thông quan, vận tải có thể tốn nhiều thời gian và chi phí hơn. Do vậy, chủ động nguồn 
nguyên phụ liệu là giải pháp đầu tiên các doanh nghiệp Việt Nam hướng đến nhằm hạn chế các rủi ro có thể 
xảy ra khi rủi ro chính sách thương mại tăng lên. 

5. Kết luận    
Rủi ro chính sách thương mại Mỹ có tương quan thuận chiều với đầu tư hàng tồn kho tại Việt Nam và tác 

động này diễn ra trên ba kênh, bao gồm sự phụ thuộc tài chính bên ngoài, mức độ cạnh tranh, và khó khăn 
về tài chính. Dựa trên kết quả nghiên cứu, tác giả bài báo hàm ý Chính phủ trong ngắn hạn có thể hỗ trợ 
doanh nghiệp đang phụ thuộc tài chính bên ngoài và khó khăn về tài chính. Cụ thể, Chính phủ chỉ đạo Ngân 
hàng nhà nước và các ngân hàng thương mại chủ động xây dựng gói tín dụng dành riêng cho đầu tư nguyên 
phụ liệu với lãi suất ưu đãi và điều kiện tiếp cận dễ dàng nhằm khai thác tốt hơn cơ hội từ rủi ro chính sách 
thương mại.

Bài viết còn một số hạn chế như kết quả nghiên cứu mới dừng lại ở mức toàn bộ các ngành sản xuất, chưa 
đi vào nghiên cứu tác động của TPU lên từng ngành sản xuất. Hạn chế này có thể mở ra các hướng nghiên 
cứu trong tương lai. Ngoài ra, xem xét các loại rủi ro chính sách khác đến đầu tư nói chung và đầu tư hàng 
tồn kho nói riêng cũng có thể là một hướng nghiên cứu trong tương lai.

Chú thích:
1.Bài viết tập trung vào doanh nghiệp sản xuất vì ba nguyên nhân: (1) đa số hàng xuất khẩu sang Mỹ xuất phát từ 

doanh nghiệp sản xuất; (2) các doanh nghiệp phi sản xuất (tài chính, chứng khoán, bảo hiểm, du lịch) có các loại hình 
tồn kho khác biệt so với doanh nghiệp sản xuất; (3) các nghiên cứu trước đây về đầu tư hàng tồn kho cũng chủ yếu tập 
trung vào doanh nghiệp sản xuất.

2. Để tránh vấn đề nội sinh, các biến kiểm soát đều lấy lùi 1 kỳ. Kết quả không thay đổi nếu chúng tôi lấy các biến 
kiểm soát cùng kỳ. 

3. Bài viết sử dụng số liệu đến hết năm 2020 để tránh tác động của đại dịch Covid-19 và giãn cách xã hội tại Việt 
Nam. Khi bài viết mở rộng dữ liệu đến năm 2023, hệ số góc của biến USTPUt là 0,016.

4. Kết quả tương tự nếu chúng tôi không dùng logarit của USTPU hay dùng giá trị trung vị thay vì giá trị trung bình 
của 12 tháng của năm tài chính. Kết quả của các kiểm định như sau: (1) hệ số tương quan giữa các biến nhỏ hơn 0.8 
và giá trị trung bình VIF là 1.68 và VIF thành phần đều nhỏ hơn 4; (2) Wooldridge test dùng cho kiểm tra tự tương 
quan đối với dữ liệu bảng cho ra F= 1.003 và p = 0.3175; (3) delta của Oster (2019) cho mô hình trong cột 1, Bảng 3 
với Rmax = 1,3*R2 là -2.14483. Như vậy, kết quả của các kiểm định về đa cộng tuyến, tự tương quan và vấn đề thiếu 
biến (omitted variables) nằm trong phạm vi cho phép. Ngoài ra, chúng tôi còn kiểm tra phương sai thay đổi khi chưa có 
cụm theo doanh nghiệp thì χ2 = 71.74 và p=0 và như vậy, việc dùng cụm theo doanh nghiệp giúp giảm vấn đề phương 
sai thay đổi là cần thiết. 
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Tóm tắt:
Nghiên cứu này nhằm đánh giá tác động của gánh nặng thuế và tham nhũng đến việc thu hút 
dòng vốn FDI của 6 quốc gia thuộc ASEAN giai đoạn 2002-2022 bằng ước lượng PMG và 
kiểm định nhân quả Granger. Kết quả cho thấy gánh nặng thuế làm giảm dòng vốn vào FDI ở 
các quốc gia ASEAN. Một phát hiện thú vị của chúng tôi là kiểm soát tham nhũng tác động phi 
tuyến hình chữ “U” đến dòng vốn FDI, có nghĩa, trong ngắn hạn kiểm soát tham nhũng làm 
giảm dòng vốn vào FDI dưới tác động kiểm soát các hoạt động bôi trơn theo giả thuyết “bôi 
trơn bánh xe” (Méon & Weill, 2010; Kato & Sato, 2015), song lại là nhân tố cải thiện việc thu 
hút FDI trong dài hạn do nâng cao tính minh bạch và hiệu quả trong sử dụng vốn. Ngoài ra, 
chúng tôi thấy được tác động nhân quả một chiều từ gánh nặng thuế đến thu hút FDI và tác 
động nhân quả hai chiều giữa chỉ số nhận thức tham nhũng với dòng vốn FDI trong dài hạn.
Từ khóa: ASEAN, tham nhũng, dòng vốn FDI, PMG, gánh nặng thuế.
Mã JEL: C33, D73, F23.

The tax burden, corruption, and foreign direct investment inflows: Empirical evidence 
in ASEAN countries
Abstract:
This study aims to assess the impact of tax burden and corruption on attracting foreign direct 
investment (FDI) inflows of six ASEAN countries during the period from 2002 to 2022 by 
employing Pooled Mean Group (PMG) estimation and Granger causality test. The results 
reveal that the tax burden reduces FDI inflows in ASEAN countries. An interesting finding is 
that corruption control has a “U”-shaped” nonlinear impact on attracting FDI inflows. This 
means, in the short term, corruption control reduces FDI inflows under the control lubricating 
activities following the “greasing the wheels” hypothesis (Méon & Weill, 2010; Kato & 
Sato, 2015), but in the long term, it is a factor that improves FDI attraction due to improved 
transparency and efficiency in capital use. In addition, our findings show a one-way causal 
relationship between tax burden and FDI, and a two-way causal relationship between the 
corruption perception index and FDI inflows.
Keywords: ASEAN, corruption, FDI inflows, PMG, tax burden.
JEL codes: C33, D73, F23.
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1. Giới thiệu
Trong thập kỷ gần đây, nền kinh tế toàn cầu đã chứng kiến sự gia tăng đáng kể trong dòng vốn đầu tư 

trực tiếp từ nước ngoài (FDI), đặc biệt là trong Khu vực Hiệp hội các quốc gia Đông Nam Á (ASEAN) – 
một trong những khu vực phát triển nhanh nhất trên toàn cầu. Dòng vốn FDI được coi là nguồn lực ngoại 
nhập bổ sung vốn, công nghệ, khả năng quản lý, kinh doanh và tham gia vào chuỗi cung ứng toàn cầu, góp 
phần thúc đẩy tăng trưởng và hội nhập kinh tế quốc tế (Borensztein & cộng sự, 1998). Nó đã trở thành một 
thành phần quan trọng trong phát triển nền kinh tế và thúc đẩy sự tích hợp kinh tế toàn cầu (De Mello, 1999; 
Morisset & Neso, 2002). Chính vì thế, các nước đang phát triển luôn tạo điều kiện để thu hút dòng vốn FDI. 
Trong giai đoạn 2020-2022, tổng dòng vốn FDI vào ASEAN-6 (bao gồm Indonesia, Malaysia, Philippines, 
Singapore, Thái Lan và Việt Nam) tăng 45% lên trung bình khoảng 185 tỷ USD, với FDI ròng tăng gấp đôi 
lên 105 tỷ USD.

Tuy nhiên, mức thuế cao và vấn đề tham nhũng đã trở thành những yếu tố cản trở tiềm năng phát triển 
của FDI trong khu vực ASEAN (Castro & Nunes, 2013; Đặng Văn Cường, 2018). Sự không chắc chắn và 
khả năng biến động của chính sách thuế cùng với những thách thức liên quan đến tham nhũng không chỉ 
tăng chi phí đầu tư mà còn tạo ra những rủi ro và không chắc chắn trong quy trình kinh doanh (Devereux & 
Freeman, 1995). Điều này đặt ra câu hỏi về cách các quốc gia ASEAN có thể tối ưu hóa hệ thống thuế và 
giảm tham nhũng để tăng cường sức hấp dẫn và duy trì sự ổn định trong việc thu hút và giữ chân dòng vốn 
FDI. Tuy nhiên, một số nghiên cứu cũng chỉ ra rằng, không phải lúc nào gánh nặng thuế và tham nhũng cũng 
cản trở thu hút đầu tư vào nền kinh tế, ngược lại, tham nhũng được ví như “chất bôi trơn” để kích thích đầu 
tư và tăng trưởng (Méon & Weill, 2010; Kato & Sato, 2015; Hasan & cộng sự, 2017; Ho & Nguyen, 2023) 
và thuế được xem như một thước đo minh bạch của nền kinh tế cũng như cho thấy mức độ tiêu dùng và thu 
nhập của nước sở tại giúp thu hút các nhà đầu tư quốc tế (Nguyễn Văn Thuận & cộng sự, 2021).

Bài nghiên cứu này được thực hiện nhằm mục tiêu đánh giá tác động của gánh nặng thuế và tham nhũng 
đến dòng vốn FDI ở các quốc gia ASEAN. Trong khi các nghiên cứu trước chỉ xem xét tác động tuyến tính, 
nghiên cứu của chúng tôi phân biệt tác động của gánh nặng thuế và tham nhũng đến thu hút vốn FDI trong 
ngắn hạn và dài hạn từ đó cung cấp cái nhìn toàn diện về tác động của các yếu tố nhằm đưa ra các hàm ý 
chính sách hữu ích cho các quốc gia nghiên cứu. Nghiên cứu sử dụng phương pháp phân phối trễ tự hồi quy 
(ARDL) trên dữ liệu bảng với kỹ thuật hồi quy nhóm trung bình gộp (PMG) cung cấp hệ số ước lượng trong 
cả ngắn hạn và dài hạn. Để phục vụ mục đích so sánh, phương pháp ước lượng FMOLS cũng được sử dụng 
trong nghiên cứu này. Bên cạnh đó, chúng tôi sử dụng phương pháp của Dumitrescu & Hurlin (2012) để 
kiểm tra quan hệ nhân quả Granger nhằm xem xét chiều hướng tác động giữa các biến nghiên cứu.

2. Tổng quan nghiên cứu
2.1. Cơ sở lý thuyết 
Gánh nặng thuế và FDI
Một trong những lý thuyết quan trọng về hành vi của dòng vốn FDI là Lý thuyết chiết trung của Dunning 

(1977). Theo lý thuyết này, một doanh nghiệp sẽ thực hiện hoạt động đầu tư ở nước ngoài khi hội đủ cả 
ba lợi thế: i) lợi thế về sở hữu (Ownership -O), ii) lợi thế về vị trí (Location -L), iii) lợi thế về nội bộ hóa 
(Internalization -I). Trong đó, lợi thế vị trí tạo ra từ vị trí địa lý, tài nguyên thiên nhiên dồi dào, quy mô thị 
trường lớn, chi phí các yếu tố của quá trình sản xuất thấp, môi trường kinh doanh thân thiện. Lợi thế vị trí 
giải thích tại sao một quốc gia lại thu hút đầu tư hơn các quốc gia khác. Khi lựa chọn vị trí để đầu tư, các 
doanh nghiệp nước ngoài không chỉ cân nhắc ở vị trí địa lý và tài nguyên thiên nhiên mà xem xét các yếu tố 
khác bao gồm văn hóa, luật pháp, chính trị, thể chế, môi trường và cơ cấu thị trường. Trong đó, chính sách 
của Chính phủ đóng vai trò quan trọng trong quyết định đầu tư của họ bởi vì thuế quan, hạn ngạch, trợ cấp, 
và các rào cản phi thuế quan, mức độ tham nhũng ảnh hưởng đến lợi nhuận mà họ kiếm được. 

Như vậy, một quốc gia có gánh nặng thuế cao có thể làm giảm động lực đầu tư của các doanh nghiệp nước 
ngoài vì làm giảm lợi nhuận thu được của họ. Tuy nhiên, ở chiều ngược lại, gánh nặng thuế cao cũng có thể 
phản ánh mức tiêu dùng hay thu nhập cao của người dân ở nước sở tại, điều này lại thu hút các doanh nghiệp 
nước ngoài đầu tư khai thác tiềm năng thị trường.

Tham nhũng và FDI
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Theo lý thuyết chiết trung, những quốc gia có mức độ tham nhũng cao có khả năng làm giảm mức độ 
hấp dẫn đối với các doanh nghiệp nước ngoài. Tham nhũng được xem là một loại “thuế” đầu tư đối với các 
nhà đầu tư nước ngoài. Điều này sẽ làm giảm động lực đầu tư của họ tại các quốc gia đó bởi vì: Thứ nhất, 
các nhà đầu tư nhận thấy, tham nhũng càng cao đồng nghĩa một phần tiền thu được từ các khoản đầu tư của 
họ có thể bị các quan chức của nước sở tại thụ hưởng, nên mức độ rủi ro và sự không chắc chắn cho khoản 
đầu tư sẽ rất cao (Mauro, 1995). Ngoài ra, các khoản thanh toán phí cho tham nhũng thường được thực hiện 
trước khi các giấy phép cần thiết phục vụ cho đầu tư được phát hành. Điều này dẫn đến tổng chi phí đầu tư 
tăng cao và lợi nhuận của việc đầu tư giảm. Thứ hai, một quốc gia có mức độ tham nhũng cao thể hiện hệ 
thống pháp lý của quốc gia này còn yếu kém và chưa hoàn chỉnh, đặc biệt là các quốc gia đang phát triển 
(Phan Anh Tú, 2013). Đây là cơ hội để các hoạt động trao đổi hoặc mua bán “ngầm” sẽ diễn ra rất nhiều. Kết 
quả làm giảm động lực của cá nhân, tổ chức và các nhà đầu tư nước ngoài tham gia vào hoạt động sản xuất, 
dẫn đến giảm giá trị tăng thêm (value added) hoặc giá trị tăng thêm của hoạt động đầu tư không cao. Thứ 
ba, một nước có tham nhũng cao cũng có nghĩa là sự can thiệp của chính phủ vào hoạt động kinh tế thông 
qua các quy định, chính sách áp đặt lên hoạt động đầu tư sẽ tăng. Điều này hàm ý rằng sự tự do hóa hoạt 
động kinh tế cho các nhà đầu tư sẽ giảm. Khi tự do hóa giảm làm cho hoạt động đầu tư ít có nhiều cơ hội để 
lựa chọn phương án kinh doanh tối ưu nhất, nên động lực đầu tư sẽ giảm (Tanzi, 1998; Van Rijckeghem & 
Weder, 2001; Akçay, 2001).

Ngược lại, giả thuyết “bôi trơn” lại cho rằng một quốc gia có mức độ tham nhũng cao sẽ đóng vai trò như 
một chất bôi trơn các hoạt động kinh tế. Trong điều kiện tham nhũng, các hoạt động đầu tư diễn ra nhanh 
hơn, giảm thiểu các tình trạng trì trệ, trì hoãn do đó thu hút các nhà đầu tư nước ngoài với dòng vốn FDI. 
Hơn nữa, một quốc gia tham nhũng cũng phản ánh tình trạng chất lượng thể chế yếu kém và các quy định 
pháp lý lỏng lẻo của quốc gia sở tại, đến lượt nó, khuyến khích các nhà đầu tư nước ngoài đầu tư nhiều hơn 
với các dòng vốn bẩn, lạc hậu mà vốn dĩ không được chấp nhận ở các quốc gia có môi trường pháp lý chặt 
chẽ (Méon & Weill, 2010; Kato & Sato, 2015; Ho & Nguyen, 2023).

2.2. Các nghiên cứu thực nghiệm có liên quan
2.2.1. Tác động của gánh nặng thuế đến dòng vốn FDI
Các nghiên cứu hiện có tập trung vào gánh nặng thuế như những yếu tố quyết định dòng vốn FDI, cho 

rằng nó ảnh hưởng lớn đến quyết định đầu tư của các nước sở tại. Một số nghiên cứu thực nghiệm đã chỉ ra 
thể chế kém sẽ cản trở FDI vào các nước đang phát triển tiếp nhận (Demekas & cộng sự, 2007; Anwar & 
Iwasaki, 2022; Zhang & Kim, 2022; Jemiluy & Jeke, 2023). Nguyễn Văn Thuận & cộng sự (2021) chỉ ra 
rằng thuế thu nhập và thuế tiêu dùng có tác động tích cực đến FDI, tuy nhiên tổng số thu thuế tác động tiêu 
cực do các nước sử dụng nhiều chính sách ưu đãi để làm công cụ cạnh tranh với các nước khác. Bayar & 
cộng sự (2018) phân tích mối quan hệ giữa dòng vốn FDI, tăng trưởng kinh tế và tổng thu thuế ở 33 quốc 
gia OECD trong giai đoạn 1995-2014, cho thấy mối quan hệ gắn kết giữa dòng vốn FDI, tăng trưởng kinh tế 
và tổng thu thuế. Hơn nữa, có mối quan hệ nhân quả một chiều từ dòng vốn FDI đến tổng thu và mối quan 
hệ nhân quả hai giữa tăng trưởng kinh tế và dòng vốn FDI. Nguyễn Thị Kim Chi & Lê Trung Đạo (2021) 
cũng cho kết quả tồn tại một mối quan hệ đồng tích hợp trong dài hạn giữa thuế và FDI. Mặt khác, Đặng 
Văn Cường (2018) nghiên cứu tác động của gánh nặng thuế và tham nhũng đến FDI tại các nước ASEAN 
đã chỉ ra rằng gánh nặng thuế gần như không (hoặc tác động yếu) đến dòng vốn FDI, cho thấy gánh nặng 
thuế không phải là rào cản thu hút dòng vốn FDI. Ngược lại, tham nhũng có tác động cùng chiều đến dòng 
vốn FDI.

2.2.2. Tác động của tham nhũng đến dòng vốn FDI
Trong những năm gần đây, tham nhũng là vấn đề phức tạp và đặc biệt quan trọng trong xã hội và kinh 

tế nền tảng trên khắp thế giới. Từ năm 1995, Tổ chức Minh bạch Quốc tế đã công bố một chỉ số nhận thức 
tham nhũng (Corruption perceptions index - CPI) hàng năm xếp hạng các quốc gia trên thế giới theo “mức 
độ tham nhũng mà được nhận thức tồn tại trong các giới công chức và chính trị gia”. Chỉ số này dựa trên 13 
nguồn dữ liệu độc lập và sử dụng thang điểm từ 0 đến 100, trong đó 0 có mức độ tham nhũng cao và 100 là 
rất trong sạch. 

Houston (2007) thấy rằng tham nhũng có tác động tích cực đến tăng trưởng kinh tế ở các quốc gia có sự 
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bảo vệ về mặt pháp lý kém và ngược lại. Có bằng chứng ủng hộ giả thuyết “bôi trơn bánh xe” và cho rằng 
tham nhũng thúc đẩy tăng trưởng kinh tế (Méon & Weill, 2010; Kato & Sato, 2015). Lý thuyết này cho 
rằng tham nhũng giúp cải thiện hiệu quả kinh tế và làm giảm các hành vi tiêu cực bởi bộ máy chính trị. Vì 
vậy, tham nhũng giúp các công ty nước ngoài tránh được tình trạng “bệnh thể chế” tại các nước đang phát 
triển. Mặt khác, Swaleheen & Stansel (2007) cũng có kết luận rằng tham nhũng thúc đẩy và tăng cường tăng 
trưởng kinh tế ở các nước tự do kinh tế cao, trong khi nó cản trở tăng trưởng kinh tế ở các nước có tự do kinh 
tế thấp. Tham nhũng tạo ra sự thiếu hiệu quả trong thị trường và trong việc phân bổ nguồn lực, làm tăng chi 
phí sản xuất và quản lý (Robertson & Watson, 2004). 

Các nghiên cứu phát triển mối quan hệ giữa tham nhũng và dòng vốn FDI đã trở nên nổi bật trong những 
năm gần đây. Hasan & cộng sự (2017) đã sử dụng bộ chỉ số nhận thức tham nhũng của Trung Quốc và Ấn 
Độ cho kết luận rằng tham nhũng có tác động tích cực thu hút dòng vốn FDI ở Trung Quốc và ngược lại ở 
Ấn Độ. Cung & Nhung (2020) đã sử dụng phương pháp thực nghiệm trên bộ dữ liệu chuỗi thời gian thứ cấp 
trong giai đoạn 1999-2018 để xác định tác động của chỉ số tự do kinh tế và chỉ số nhận thức tham nhũng đối 
với đầu tư trực tiếp nước ngoài vào Việt Nam bằng cách sử dụng phương pháp tuyến tính cho thấy mối quan 
hệ giữa chỉ số nhận thức tham nhũng và đầu tư trực tiếp nước ngoài là dấu hiệu tích cực ở mức 1%. Çanakcı 
(2021) thông qua mô hình ARDL, cho thấy mối quan hệ giữa chỉ số nhận thức tham nhũng và đầu tư trực 
tiếp nước ngoài là tích cực trong dài hạn với mức tăng 1% làm tăng FDI lên 7% mức đáng kể. 

Một số nghiên cứu cũng tìm thấy tác động tiêu cực giữa mức độ tham nhũng và dòng vốn FDI, khi chất 
lượng thể chế kém sẽ cản trở việc thu hút dòng vốn FDI vào các nước tiếp nhận (Asiedu, 2006; Buchanan 
& cộng sự, 2012;Anwar & Iwasaki, 2022; Qureshi & cộng sự, 2021). Theo đó, tham nhũng làm giảm hiệu 
quả hoạt động, ảnh hưởng và bóp méo chính sách công, làm chậm quá trình truyền dẫn thông tin, tác động 
làm giảm nguồn vốn đầu tư nước ngoài mà quốc gia nhận được và gia tăng tình trạng nghèo nàn lạc hậu. 
Gutierrez (2015) nghiên cứu vai trò của tham nhũng trong việc thu hút FDI thông qua phân tích thực nghiệm 
bằng cách khai thác cơ sở dữ liệu trong đó có hai thước đo thay thế về môi trường kinh doanh: Chỉ số nhận 
thức tham nhũng (CPI) và Chỉ số tự do kinh tế (EFI). Kết quả cho thấy mức độ tham nhũng cao ở Argentina 
không ảnh hưởng tiêu cực đến FDI vào nước này vì FDI chủ yếu tập trung vào việc khai thác tài nguyên 
thiên nhiên. 

3. Mô hình và phương pháp nghiên cứu
3.1. Mô hình nghiên cứu
Để thực hiện mục tiêu nghiên cứu, chúng tôi dựa trên mô hình phân phối trễ tự hồi quy ARDL 

(Autoregressive Distributed Lag) trên dữ liệu bảng được đề xuất bởi Pesaran & cộng sự (1996) và phát triển 
bởi Pesaran & cộng sự (2001). Nhằm kiểm tra các mối quan hệ ngắn hạn và dài hạn của gánh nặng thuế và 
tham nhũng đến dòng vốn FDI, nghiên cứu sử dụng mô hình ARDL dạng bảng như sau:

FDIit = f (TAXit, CPIit, Xit)  (1)
Trong đó:
i =1, 2, 3, …, n và t = 1, 2, 3, …, t (i và t lần lượt là số quốc gia và khoảng thời gian quan sát trong mô 

hình);
FDI là tỷ lệ dòng vốn vào FDI trên GDP của các quốc gia.
TAX là biến gánh nặng thuế, đo lường bởi tổng thu thuế trên GDP của các quốc gia. 
CPI là biến tham nhũng, đo lường bởi chỉ số nhận thức tham nhũng (CPI) của các quốc gia, được chuẩn 

hóa theo thang từ 1-100 với 0 là rất tham nhũng và 100 là rất trong sạch. 
X là vector các biến kiểm soát vĩ mô như: GDP bình quân đầu người (GDP_PER), tỷ giá hối đoái thực 

(RER), độ mở thương mại (TO), cơ sở hạ tầng (INFR) và lực lượng lao động (LB) (dựa theo các nghiên 
cứu trước đây, như Uwubanmwen & Ajao, 2012; Lodhi & cộng sự, 2013; Castro & Nunes, 2013; Pradhan 
& cộng sự, 2018).

Lý do các biến kiểm soát này được sử dụng là vì có hai động cơ mà các doanh nghiệp đa quốc gia quyết 
định FDI của mình là tiếp cận thị trường và theo đuổi lợi nhuận (hoặc chi phí thấp), do đó tác giả xem xét 
các biến quy mô thị trường phản ánh qua GDP bình quân đầu người, lực lượng lao động, cơ sở hạ tầng và 
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độ mở nền kinh tế. Ngoài ra, sự bất ổn định trong nền kinh tế vĩ mô được xem là không khuyến khích đầu 
tư trực tiếp nước ngoài, do đó tác giả sử dụng biến tỷ giá hối đoái để đại diện cho sự ổn định kinh tế vĩ mô. 

3.2. Dữ liệu nghiên cứu
Dữ liệu được sử dụng trong bài nghiên cứu này thu thập từ các nguồn như Ngân hàng Thế giới (WB), Tổ 

chức Hợp tác và Phát triển Kinh tế (OECD) và Tổ chức Minh bạch Quốc tế (TI) tạo thành bảng dữ liệu cân 
bằng cho 6 quốc gia ASEAN: Indonesia, Malaysia, Philippines, Singapore, Thái Lan và Việt Nam trong giai 
đoạn từ năm 2002-2022. Do hạn chế về tài liệu và khả năng thu thập dữ liệu, thông tin dữ liệu từ các quốc 
gia như Đông Timor, Campuchia, Lào và Myanmar không thể được bao gồm trong nghiên cứu này. 

5 
 

Bảng 1: Đo lường các biến và nguồn dữ liệu 
Ký hiệu Tên biến Đo lường Đơn vị tính Nguồn 

FDI Dòng vốn đầu tư trực 
tiếp nước ngoài 

Tỷ lệ dòng vốn FDI vào/GDP % WB 

TAX Gánh nặng thuế Tổng thu thuế/GDP % OECD
CPI Tham nhũng Chỉ số nhận thức tham nhũng TI
GDP Quy mô thị trường GDP bình quân đầu người USD/người WB
RER Tỷ giá Tỷ giá hối đoái thực LCU/USD WB
TO Độ mở nền kinh tế (Xuất khẩu + Nhập khẩu)/GDP % WB

INFR Cơ sở hạ tầng Số thuê bao điện thoại trên 100 dân
 

WB
LB Lực lượng lao động % trên tổng dân số từ 15 tuổi trở lên % WB

Nguồn: Tổng hợp của nhóm nghiên cứu.

 
3.3. Phương pháp nghiên cứu 

3.3.1. Kiểm định sự phụ thuộc chéo  
Pesaran (2004) cho rằng trong dữ liệu bảng, cần kiểm tra sự phụ thuộc chéo và độ dốc do các đơn vị 
bảng sẽ có đặc điểm riêng không đồng nhất và có thể làm cho hệ số hồi quy khác nhau theo từng đơn 
vị chéo. Trong bài nghiên cứu này, chúng tôi sử dụng phương pháp nhân tử Lagrange Multiplier (LM) 
với kiểm định Breusch-Pagan, Pesaran scaled, Bias-corrected scaled và CD test của Pesaran (2004) với 
giả thuyết H0 không có sự phụ thuộc chéo. 
3.3.2. Kiểm định tính dừng 
Kiểm định tính dừng là bước quan trọng trong mô hình hồi quy đảm bảo mô hình không gặp vấn đề hồi 
quy giả. Các phương pháp kiểm định được đề xuất như: LLC của Levin, Lin & Chu (2002), IPS của 
Im, Pesaran & Shin (2003), PP của Phillips-Perron (Fisher-PP) và ADF của Dickey & Fuller (1979). 
Chúng tôi lựa chọn kiểm định CIPS được đề xuất bởi Pesaran (2007) cho phép thực hiện khi có sự tồn 
tại phụ thuộc chéo và không đồng nhất giữa các thực thể với nhau, do đó kết quả thu được từ phương 
pháp này phù hợp và đáng tin cậy hơn với giả thuyết H0 các biến không dừng ở bậc gốc nhưng dừng ở 
bậc 1. 
3.3.2. Kiểm định đồng liên kết 
Nghiên cứu này áp dụng kiểm định đồng liên kết cho dữ liệu bảng được đề xuất bởi Westerlund (2007). 
Kết quả cho thấy các biến trong mô hình nghiên cứu có đồng liên kết. Bên cạnh đó, nghiên cứu còn tiến 
hành kiểm định dựa trên các phương pháp khác như: Kao (1999) và Pedroni (2004) cũng cho kết quả 
tương tự với giả thuyết H0 là không có quan hệ đồng liên kết trong một bảng có phương sai sai số thay 
đổi. 
3.3.3. Hồi quy mô hình nghiên cứu 
Ước lượng ARDL trên dữ liệu bảng có 3 kỹ thuật ước tính là nhóm trung bình (MG), nhóm trung bình 
gộp (PMG), hiệu ứng cố định động hai chiều (DFE), trong đó kỹ thuật PMG được xem là có nhiều ưu 
điểm vượt trội (Pesaran & Smith, 1995; Pesaran & cộng sự, 1999). Chúng tôi sử dụng phương pháp hồi 
quy PMG. Công cụ ước tính này cho phép các hệ số chặn, hệ số ngắn hạn và phương sai sai số khác 
nhau giữa các quốc gia, nhưng hạn chế các hệ số dài hạn phải giống nhau (Pesaran & cộng sự, 1999). 
Để phục vụ mục đích so sánh và khẳng định kết quả ước lượng, chúng tôi đồng thời ước lượng mô hình 
hồi quy với phương pháp FMOLS và kiểm định nhân quả Granger trên dữ liệu bảng. 
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Chúng tôi triển khai mô hình được chỉ định bởi Pesaran & cộng sự (1999), giả định một là độ trễ tối ưu 
ARDL (p1, p2, p3, …, pn) thành mô hình liên kết đồng tích hợp mối quan hệ ngắn hạn và dài hạn trong đó kỹ 
thuật PMG tổng quát được mô tả như sau: 
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Với, Y là biến phụ thuộc FDI; X là vector các biến độc lập và biến kiểm soát bao gồm TAX, CPI, GDP, 
RER, TO, INFR, LB; γj và δj là hệ số ước lượng ngắn hạn; β0 và β1 là hệ số ước lượng dài hạn; ϕ là tốc độ 
điều chỉnh về cân bằng dài hạn; ε = λi + λt + υit là sai số của mô hình. Độ trễ tối ưu của mô hình được lựa 
chọn dựa trên tiêu chí AIC.

4. Kết quả thực nghiệm
4.1. Thống kê mô tả
Số liệu thống kê của mô hình được thể hiện chi tiết ở Bảng 2, cho thấy dòng vốn FDI vào các nước 

ASEAN giai đoạn 2002-2022 đạt mức trung bình khoảng 5,86%/GDP có xu hướng chảy mạnh vào các 
nước Singapore, Malaysia và Việt Nam do lợi thế cạnh tranh về chi phí, tăng trưởng kinh tế ổn định và tài 
nguyên phong phú. Indonesia là quốc gia ít thu hút dòng vốn FDI trung bình khoảng 1,67%/GDP. Bên cạnh 
đó, nguồn thu thuế TAX có giá trị trung bình là 14,66%/GDP, trong đó Việt Nam là nước có tỷ lệ tổng thu 
thuế hằng năm lớn nhất.

Chỉ số nhận thức tham nhũng (CPI) ở các quốc gia nghiên cứu đạt trung bình khoảng 21,04 điểm, trong 
đó Singapore là nước kiểm soát tốt tham nhũng nhất khoảng 48,85 điểm nhờ áp dụng biện pháp “4 không 
với tham nhũng”: dám – thể – cần – được. 
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Bảng 2: Thống kê mô tả các biến 
Biến Trung bình Trung vị Lớn nhất Nhỏ nhất Độ lệch chuẩn 
FDI 5,8653 3,1318 32,6911 -0,9886 7,5184 
TAX 14,6632 13,6772 22,4634 9,47 2,9547 
CPI 26,0492 31 87 1,9 24,8399 
GDP 12252,62 3958,388 67359,79 1309,43 18129,02 
RER 5009,476 42,0553 25494,03 1,1866 7599,146 
TO 151,1505 130,1379 437,3267 32,9721 105,010 

INFR 107,0036 123,823 181,767 2,3590 46,416 
LB 67,3207 66,725 77,2 54,75 5,1774 

Nguồn: Tính toán của nhóm nghiên cứu. 
 
4.2. Kết quả thực nghiệm 

Trước khi tiến hành các kiểm định và ước lượng mô hình, ngoại trừ các biến có đơn vị % và điểm chỉ 
số, các biến còn lại được lấy logarit tự nhiên để đảm bảo tính ổn định của dữ liệu bao gồm logarit của 
quy mô thị trường (LGDP) và logarit của cơ sở hạ tầng (LINFR). Sau đó, chúng tôi lần lượt tiến hành 
kiểm định sự phụ thuộc chéo, kiểm định tính dừng, kiểm định đồng liên kết và ước lượng ARDL. Kết 
quả kiểm định sự phụ thuộc chéo ở Bảng 3 cho thấy các biến trong mô hình nghiên cứu đều có sự phụ 
thuộc chéo với mức ý nghĩa 1%. Kết quả này làm cơ sở để chúng tôi tiến hành kiểm định tính dừng, kết 
quả được trình bày ở Bảng 4. Các biến FDI, TAX, CPI, LGDP, RER dừng ở biến gốc I(0) với mức ý 
nghĩa 1%. Riêng TO, LINFR, LB dừng ở sai phân bậc 1 I(1) với mức ý nghĩa 1%. Không có biến nào 
dừng ở sai phân bậc 2, thoả mãn điều kiện của ước lượng ARDL (Pesaran & cộng sự, 1999; Hamuda & 
cộng sự, 2013).  
 

Bảng 3: Kết quả kiểm định sự phụ thuộc chéo 
Biến Breusch-Pagan  

LM 
Pesaran scaled  

LM 
Bias-corrected  

scaled LM 
Pesaran CD 

FDI 16,3675*** 0,2497*** 0,0997*** 0,8545*** 
TAX 58,3375*** 7,9123*** 7,7623*** 0,0956***
CPI 309,6620*** 53,7977*** 53,6477*** 17,5968*** 

LGDP 303,7061*** 52,7103*** 52,5603*** 17,4264***
RER 175,1122*** 29,2324*** 29,0824*** 12,3844*** 
TO 108,9525*** 17,1533*** 17,0033*** 4,9115***

LINFR 275,3557*** 47,5342*** 47,3842*** 16,5875*** 
LB 113,5898*** 17,9999*** 17,8499*** 0,8328***

Nguồn: Tính toán của nhóm nghiên cứu. 

 
Bảng 4: Kiểm định tính dừng 

Tên biến Biến gốc Sai phân bậc 1 Kết luận 
FDI -3,201*** -4,877*** I(0) 

4.2. Kết quả thực nghiệm
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phụ thuộc chéo ở Bảng 3 cho thấy các biến trong mô hình nghiên cứu đều có sự phụ thuộc chéo với mức ý 
nghĩa 1%. Kết quả này làm cơ sở để chúng tôi tiến hành kiểm định tính dừng, kết quả được trình bày ở Bảng 
4. Các biến FDI, TAX, CPI, LGDP, RER dừng ở biến gốc I(0) với mức ý nghĩa 1%. Riêng TO, LINFR, LB 
dừng ở sai phân bậc 1 I(1) với mức ý nghĩa 1%. Không có biến nào dừng ở sai phân bậc 2, thoả mãn điều 
kiện của ước lượng ARDL (Pesaran & cộng sự, 1999; Hamuda & cộng sự, 2013). 
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Bảng 2 
4.2. Kết quả thực nghiệm 

Trước khi tiến hành các kiểm định và ước lượng mô hình, ngoại trừ các biến có đơn vị % và điểm chỉ 
số, các biến còn lại được lấy logarit tự nhiên để đảm bảo tính ổn định của dữ liệu bao gồm logarit của 
quy mô thị trường (LGDP) và logarit của cơ sở hạ tầng (LINFR). Sau đó, chúng tôi lần lượt tiến hành 
kiểm định sự phụ thuộc chéo, kiểm định tính dừng, kiểm định đồng liên kết và ước lượng ARDL. Kết 
quả kiểm định sự phụ thuộc chéo ở Bảng 3 cho thấy các biến trong mô hình nghiên cứu đều có sự phụ 
thuộc chéo với mức ý nghĩa 1%. Kết quả này làm cơ sở để chúng tôi tiến hành kiểm định tính dừng, kết 
quả được trình bày ở Bảng 4. Các biến FDI, TAX, CPI, LGDP, RER dừng ở biến gốc I(0) với mức ý 
nghĩa 1%. Riêng TO, LINFR, LB dừng ở sai phân bậc 1 I(1) với mức ý nghĩa 1%. Không có biến nào 
dừng ở sai phân bậc 2, thoả mãn điều kiện của ước lượng ARDL (Pesaran & cộng sự, 1999; Hamuda & 
cộng sự, 2013).  

Bảng 3 
 

Bảng 4: Kiểm định tính dừng 

Tên biến Biến gốc Sai phân bậc 1 Kết luận 
FDI -3,201*** -4,877*** I(0) 
TAX -2,109*** -4,842*** I(0) 
CPI -2,020*** -4,711*** I(0) 

LGDP -1,940*** -4,151*** I(0) 
RER -2,057*** -3,703*** I(0) 
TO -1,434 -3,837*** I(1) 

LINFR -1,024 -3,902*** I(1) 
LB -1,280 -3,397*** I(1) 

Ghi chú: *, **, *** tương ứng với mức ý nghĩa 10%, 5%, 1%. 
Nguồn: Tính toán của nhóm nghiên cứu. 
 
Kết quả các kiểm định đồng liên kết được trình bày trong Bảng 5, thông qua các kiểm định Kao, Pedroni 
và Westerlund đều cho thấy mối quan hệ đồng liên kết mạnh mẽ của các biến. 

Bảng 5: Kiểm định đồng liên kết 

Kiểm định t-statistic 
Kao  

Modified Dickey–Fuller -10,1594*** 
Dickey–Fuller -6,7526*** 

Augmented Dickey–Fuller -4,7937*** 
Unadjusted modified Dickey–Fulle -10,2063*** 

Unadjusted Dickey–Fuller -6,7568*** 
Pedroni 

Modified Phillips–Perron 2,7553*** 
Phillips–Perron -8,8795*** 

Augmented Dickey–Fuller -7,0881*** 

Kết quả các kiểm định đồng liên kết được trình bày trong Bảng 5, thông qua các kiểm định Kao, Pedroni 
và Westerlund đều cho thấy mối quan hệ đồng liên kết mạnh mẽ của các biến.
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Chỉ số nhận thức tham nhũng (CPI) ở các quốc gia nghiên cứu đạt trung bình khoảng 21,04 điểm, trong 
đó Singapore là nước kiểm soát tốt tham nhũng nhất khoảng 48,85 điểm nhờ áp dụng biện pháp “4 
không với tham nhũng”: dám – thể – cần – được.  

Bảng 2 
4.2. Kết quả thực nghiệm 

Trước khi tiến hành các kiểm định và ước lượng mô hình, ngoại trừ các biến có đơn vị % và điểm chỉ 
số, các biến còn lại được lấy logarit tự nhiên để đảm bảo tính ổn định của dữ liệu bao gồm logarit của 
quy mô thị trường (LGDP) và logarit của cơ sở hạ tầng (LINFR). Sau đó, chúng tôi lần lượt tiến hành 
kiểm định sự phụ thuộc chéo, kiểm định tính dừng, kiểm định đồng liên kết và ước lượng ARDL. Kết 
quả kiểm định sự phụ thuộc chéo ở Bảng 3 cho thấy các biến trong mô hình nghiên cứu đều có sự phụ 
thuộc chéo với mức ý nghĩa 1%. Kết quả này làm cơ sở để chúng tôi tiến hành kiểm định tính dừng, kết 
quả được trình bày ở Bảng 4. Các biến FDI, TAX, CPI, LGDP, RER dừng ở biến gốc I(0) với mức ý 
nghĩa 1%. Riêng TO, LINFR, LB dừng ở sai phân bậc 1 I(1) với mức ý nghĩa 1%. Không có biến nào 
dừng ở sai phân bậc 2, thoả mãn điều kiện của ước lượng ARDL (Pesaran & cộng sự, 1999; Hamuda & 
cộng sự, 2013).  

Bảng 3 
Bảng 4 

Kết quả các kiểm định đồng liên kết được trình bày trong Bảng 5, thông qua các kiểm định Kao, Pedroni 
và Westerlund đều cho thấy mối quan hệ đồng liên kết mạnh mẽ của các biến. 
 

Bảng 5: Kiểm định đồng liên kết 
Kiểm định t-statistic 

Kao  
Modified Dickey–Fuller -10,1594*** 

Dickey–Fuller -6,7526*** 
Augmented Dickey–Fuller -4,7937*** 

Unadjusted modified Dickey–Fulle -10,2063*** 
Unadjusted Dickey–Fuller -6,7568*** 

Pedroni 
 

Modified Phillips–Perron 2,7553*** 
Phillips–Perron -8,8795*** 

Augmented Dickey–Fuller -7,0881*** 
Westerlund 

Variance ratio -1,5627* 
Ghi chú: *, **, *** tương ứng với mức ý nghĩa 10%, 5%, 1%. 
Nguồn: Tính toán của nhóm nghiên cứu. 

 
Tiếp theo chúng tôi ước lượng mô hình nghiên cứu với phương pháp PMG để nhận diện tác động trong 
ngắn hạn và dài hạn của gánh nặng thuế và tham nhũng đến dòng vốn FDI ở các quốc gia ASEAN. 
Đồng thời chúng tôi tiến hành ước lượng mô hình với phương pháp FMOLS cho mục đích so sánh và 
khẳng định tính bững của ước lượng. Kết quả được trình bày ở Bảng 6.

Bảng 6: Kết quả kiểm định PMG và FMOLS 

Tiếp theo chúng tôi ước lượng mô hình nghiên cứu với phương pháp PMG để nhận diện tác động trong 
ngắn hạn và dài hạn của gánh nặng thuế và tham nhũng đến dòng vốn FDI ở các quốc gia ASEAN. Đồng 
thời chúng tôi tiến hành ước lượng mô hình với phương pháp FMOLS cho mục đích so sánh và khẳng định 
tính bững của ước lượng. Kết quả được trình bày ở Bảng 6.

Hệ số tự điều chỉnh về trạng thái cân bằng ECM = -0,4857 có ý nghĩa thống kê ở mức 5% (Bảng 6), cho 
thấy tốc độ hiệu chỉnh để trở về cân bằng trong dài hạn khá nhanh. Giá trị ECM âm và có ý nghĩa thống kê 
cho thấy biến dòng vốn FDI có khả năng tự điều chỉnh về trạng thái cân bằng trong dài hạn, điều này chứng 
minh khả năng phục hồi trong ngắn hạn từ sự biến động của các biến vĩ mô như thu nhập bình quân đầu 
người, tỷ giá, độ mở thương mại,…

Về tác động của các biến quan tâm, trong dài hạn, gánh nặng thuế có hệ số tác động âm ở cả 2 phương 
pháp ước lượng PMG và FMOLS, cụ thể là -0,6768 và -0,3915 với mức ý nghĩa 1%. Nói cách khác, gánh 
nặng thuế có tác động tiêu cực đến thu hút dòng vốn FDI trong dài hạn. Kết quả này tương đồng với phát 
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hiện trong nghiên cứu của Bayar & Ozturk (2018), Nguyễn Thị Kim Chi & Lê Trung Đạo (2021), Nguyễn 
Văn Thuận & cộng sự (2021). Phát hiện này phù hợp với lý thuyết chiết trung, bởi gánh nặng thuế gia tăng 
làm giảm lợi nhuận thu được của các doanh nghiệp nước ngoài khi đầu tư, do đó, làm giảm sự hấp dẫn của 
quốc gia sở tại với dòng vốn FDI. Bởi vì những tác động tiêu cực của gánh nặng thuế, Chính Phủ ở các nước 
sở tại phải thực hiện các chính sách ưu đãi thuế bằng cách liên tục cắt giảm các mức thuế suất để thu hút đầu 
tư nước ngoài dẫn đến làm giảm số thu thuế ở nhiều quốc gia gây ra những hậu quả tiêu cực về hiệu quả và 
công bằng thuế (Devereux & cộng sự, 2020). 
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Bảng 6: Kết quả kiểm định PMG và FMOLS 
Biến PMG FMOLS 

Hệ số t-statistic Hệ số t-statistic 
Mối quan hệ dài hạn 

TAX -0,6768*** -11,39 -0,3915*** -6,83 
CPI 0,0532*** 9,08 0,0878*** 15,84 

LGDP -1,5034 17,80 0,0304 0,13 
RER -0,0043 -1,55 0,0658*** 3,78 
TO 0,0905*** 17,81 0,0579*** 31,89 

LINFR -4,2810*** -19,12 -1,1137*** -5,48 
LB 0,5114*** 10,03 0,0725** 2,13 

Adj-R2 
 

0,8149 
 

Mối quan hệ ngắn hạn
FDI(-1) -0,0480 -0,6 

 

TAX(-1) 0,8174 1,32 
 

CPI(-1) -0,0374* -1,76 
LGDP(-1) -9,4559 -1,21 

RER(1) 4,4757 0,89 
TO(-1) -0,0251 -0,82 

LINFR(-1) -0,4527 -0,32
LB(-1) -0,9252 -0,98 

ECM(-1) -0,4857** -1,99
Hằng số -69,99* -1,93 

Số quan sát 114
Log Likelihood 98,6666 

Ghi chú: *, **, *** tương ứng với mức ý nghĩa 10%, 5%, 1%. LGDP là logarit tự nhiên của GDP bình 
quân đầu người, LINFR là logarit tự nhiên của cơ sở hạ tầng. 
Nguồn: Tính toán của nhóm nghiên cứu. 
 
Hệ số tự điều chỉnh về trạng thái cân bằng ECM = -0,4857 có ý nghĩa thống kê ở mức 5% (Bảng 6), 
cho thấy tốc độ hiệu chỉnh để trở về cân bằng trong dài hạn khá nhanh. Giá trị ECM âm và có ý nghĩa 
thống kê cho thấy biến dòng vốn FDI có khả năng tự điều chỉnh về trạng thái cân bằng trong dài hạn, 
điều này chứng minh khả năng phục hồi trong ngắn hạn từ sự biến động của các biến vĩ mô như thu 
nhập bình quân đầu người, tỷ giá, độ mở thương mại,… 
Về tác động của các biến quan tâm, trong dài hạn, gánh nặng thuế có hệ số tác động âm ở cả 2 phương 
pháp ước lượng PMG và FMOLS, cụ thể là -0,6768 và -0,3915 với mức ý nghĩa 1%. Nói cách khác, 
gánh nặng thuế có tác động tiêu cực đến thu hút dòng vốn FDI trong dài hạn. Kết quả này tương đồng 
với phát hiện trong nghiên cứu của Bayar & Ozturk (2018), Nguyễn Thị Kim Chi & Lê Trung Đạo 
(2021), Nguyễn Văn Thuận & cộng sự (2021). Phát hiện này phù hợp với lý thuyết chiết trung, bởi gánh 
nặng thuế gia tăng làm giảm lợi nhuận thu được của các doanh nghiệp nước ngoài khi đầu tư, do đó, 
làm giảm sự hấp dẫn của quốc gia sở tại với dòng vốn FDI. Bởi vì những tác động tiêu cực của gánh 
nặng thuế, Chính Phủ ở các nước sở tại phải thực hiện các chính sách ưu đãi thuế bằng cách liên tục cắt 
giảm các mức thuế suất để thu hút đầu tư nước ngoài dẫn đến làm giảm số thu thuế ở nhiều quốc gia 
gây ra những hậu quả tiêu cực về hiệu quả và công bằng thuế (Devereux & cộng sự, 2020).  
Kết quả nghiên cứu của chúng tôi chỉ ra rằng trong dài hạn, chỉ số nhận thức tham nhũng có tác động 
tích cực đến thu hút vốn FDI ở các quốc gia ASEAN ở mức ý nghĩa 1%, nhưng trong ngắn hạn, tác 
động này là tiêu cực với mức ý nghĩa 10%. Sự đổi chiều dấu từ âm sang dương cho thấy mối quan hệ 

Kết quả nghiên cứu của chúng tôi chỉ ra rằng trong dài hạn, chỉ số nhận thức tham nhũng có tác động tích 
cực đến thu hút vốn FDI ở các quốc gia ASEAN ở mức ý nghĩa 1%, nhưng trong ngắn hạn, tác động này là 
tiêu cực với mức ý nghĩa 10%. Sự đổi chiều dấu từ âm sang dương cho thấy mối quan hệ giữa mức độ kiểm 
soát tham nhũng và dòng vốn FDI có dạng hình chữ “U”. Điều này thể hiện rằng trong giai đoạn ngắn hạn, 
kiểm soát tham nhũng ảnh hưởng tiêu cực đối với thu hút FDI do kiểm soát các hoạt động “bôi trơn”, nhưng 
trong dài hạn, sự hiểu biết và thích ứng của nhà đầu tư với môi trường kinh doanh và các hoạt động kiểm 
soát của Chính phủ, cũng như tính minh bạch và hiệu quả trong sử dụng vốn gia tăng trong môi trường tham 
nhũng thấp có thể làm giảm tác động tiêu cực và tăng cường sự hấp dẫn nhà đầu tư nước ngoài trong mở rộng 
dòng vốn FDI tại các quốc gia sở tại. Khi nền kinh tế trở nên phát triển vấn đề về ổn định chính trị, kiểm soát 
tốt tham nhũng, mở rộng quan hệ hợp tác, nền kinh tế mở cửa cùng hội nhập với các quốc gia khác ngày càng 
được mở rộng sẽ thu hút càng nhiều dòng vốn FDI và ngược lại (Gutierrez, 2015; Anwar & Iwasaki, 2022).

Để khẳng định lại kết quả nghiên cứu, chúng tôi tiến hành xem xét mối quan hệ nhân quả giữa các biến 
được quan tâm chính. Kết quả kiểm định nhân quả Granger ở Bảng 7 cho thấy rằng có bằng chứng về tác 
động nhân quả hai chiều giữa FDI và CPI, trong khi chỉ tồn tại tác động nhân quả một chiều từ TAX đến 
FDI ở mức ý nghĩa đáng kể 1%. Điều này một lần nữa khẳng định khi các quốc gia kiểm soát được mức độ 
tham nhũng và có chính sách thuế phù hợp là điều kiện để hấp dẫn các nhà đầu tư và thu hút dòng vốn FDI 
vào trong nước. 
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5. Kết luận
Bằng việc sử dụng bộ dữ liệu bảng, nghiên cứu này phân tích tác động của gánh nặng thuế và tham nhũng 

đến dòng vốn FDI tại các quốc gia ASEAN trong giai đoạn 2002-2022 thông qua phương pháp tiếp cận 
ARDL, kỹ thuật hồi quy PMG kết hợp FMOLS và kiểm định nhân quả Granger. Kết quả thực nghiệm cho 
thấy kiểm soát tham nhũng có tác động hai chiều đến FDI cả trong ngắn hạn và dài hạn tạo thành hình chữ 
“U”, ngược lại gánh nặng thuế có tác động tiêu cực một chiều trong dài hạn đến dòng vốn FDI tại các quốc 
gia ASEAN. Bài nghiên cứu còn chỉ ra rằng trong dài hạn độ mở thương mại, tỷ giá hối đoái thực và lực 
lượng lao động có tác động tích cực, ngược lại cơ sở hạ tầng có tác động tiêu cực thu hút dòng vốn FDI. 

Kết quả này ngụ ý rằng, Chính phủ và các tổ chức quản lý ở các quốc gia ASEAN nên xem xét và thực 
hiện các chiến lược quản lý tham nhũng nhằm tối ưu hóa lợi ích ngắn hạn và duy trì sự ổn định trong dài hạn. 
Điều này bao gồm việc thiết lập các biện pháp kiểm soát thích hợp và tăng cường tính minh bạch trong hệ 
thống quản lý. Ngoài ra, cần xem xét và điều chỉnh chính sách thuế để tạo điều kiện thuận lợi hơn cho các 
nhà đầu tư. Điều này có thể bao gồm giảm thuế, ưu đãi và tối ưu hóa hệ thống thuế để tăng cường sức hấp 
dẫn của quốc gia trong mắt các nhà đầu tư. 
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Tóm tắt
Vai trò của dân trí tài chính trong bối cảnh hội nhập và phát triển kinh tế đang ngày một được 
đánh giá cao ở cả các nền kinh tế phát triển và đang phát triển, chiếu theo yêu cầu của sự phổ 
biến mà đầy phức tạp của các sản phẩm tài chính hiện nay. Trên cơ sở lý thuyết từ các nghiên 
cứu trước, nghiên cứu này đề xuất một khái niệm thống nhất cho dân trí tài chính - một khái 
niệm đa chiều với ba nội hàm là thái độ tài chính, hành vi tài chính và kiến thức tài chính. 
Nghiên cứu sử dụng phương pháp bảng hỏi để thu thập dữ liệu sơ cấp, có cỡ mẫu là 584 sinh 
viên đang học tập tại các trường đại học của Việt Nam và phân tích bằng phương phápmô hình 
cấu trúc tuyến tính. Kết quả thu được cho thấy cả ba nội hàm này đều có mối liên hệvới dân 
trí tài chính, trong đó hành vi tài chính thể hiện sự tương quan lớn nhất, theo sau bởi thái độ 
tài chính và cuối cùng là kiến thức tài chính.
Từ khoá: Dân trí tài chính, hành vi tài chính, kiến thức tài chính, thái độ tài chính.
Mã JEL: G41, G53, I31.

Defining and measuring financial literacy of Vietnamese young adults
Abstract
The role of financial literacy in the context of integration, globalization and economic 
development has garnered growing appreciation in both developed and developing economies 
to meet the requirements of the prevalence yet sophistication of current financial products. 
This study, thus, proposed a composite definition for financial literacy as a multidimensional 
concept with three components - namely financial attitude, financial behavior, and financial 
knowledge - before developing a measurement scale based on theoretical synthesis from 
previous studies. The study used the questionnaire method to collect primary data, with a 
sample size of 584 students from Vietnamese universities and colleges. The reflectiveness of 
financial literacy through the said components is confirmed through the use of Structural 
Equation Modeling analysis via AMOS. The results show that all three assumed components 
exhibit statistically significant correlations with financial literacy, whereas financial behavior 
displays the highest correlation, followed by financial attitude and, lastly, financial knowledge.
Keywords: Financial attitude, financial behavior, financial knowledge, financial literacy.
JEL Codes: G41, G53, I31.
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1. Giới thiệu
Với sự phát triển của hệ thống tài chính toàn cầu, các sản phẩm tài chính ngày càng phổ biến, đa dạng và 

phức tạp. Điều này đòi hỏi người sử dụng cần phải có một lượng kiến thức nhất định để có thể sử dụng hiệu 
quả và tránh các vấn đề tiêu cực phát sinh khi dùng các sản phẩm tài chính này. Nói cách khác, việc hiểu khái 
niệm tài chính và nhận biết các công cụ tài chính đóng vai trò rất cần thiết cho các cá nhân trong việc đưa ra 
các quyết định tài chính. Theo OECD (2022), đánh giá mức độ hiểu biết về tài chính của người dân là một 
thành phần quan trọng trong một chiến lược quốc gia thành công về giáo dục tài chính. Nghiên cứu đã chỉ 
ra rằng, sở hữu một trình độ dân trí tài chính thấp kéo theo các vấn đề như gặp khó khăn trong việc quản lý 
các khoản nợ và đầu tư (Lusardi & Tufano, 2009), giảm khả năng tham gia vào thị trường chứng khoán (Van 
Rooij & cộng sự, 2011), không lập kế hoạch hưu trí (Lusardi & Mitchell, 2011) và khó tích luỹ cũng như 
quản lý tài sản của mình (Hilgert & cộng sự, 2003). Ngoài ra, dân trí tài chính còn là yếu tố thiết yếu trong 
việc quản lý dòng tiền và giúp quyết định hành vi tín dụng, thế chấp và thanh toán hoá đơn (Potrich & cộng 
sự, 2016). Từ đó có thể khẳng định dân trí tài chính có vai trò to lớn không chỉ đối với các cá nhân mà còn 
tổng thể nền kinh tế và việc nghiên cứu về dân trí tài chính là cần thiết cho bất kỳ quốc gia nào trên thế giới, 
thể hiện qua việc các Nguyên tắc Cấp cao về Chiến lược Quốc gia về Dân trí Tài chính của Tổ chức Hợp tác 
và Phát triển Kinh tế (OECD) được thông qua tại hội nghị G20 (OECD, 2017). Đặc biệt, cần tập trung vào 
đối tượng là người trẻ do những thách thức về mặt tài chính với thanh niên nằm ở một mức độ nghiêm trọng 
hơn bởi sự thiếu hụt về cả mặt vật chất lẫn tinh thần để tự khắc phục hậu quả nảy sinh từ những quyết định 
tài chính sai lầm (Lusardi & cộng sự, 2010). Cũng theo Lusardi & cộng sự (2010), nghiên cứu về dân trí tài 
chính ở người trẻ có tầm quan trọng đặc biệt đối với các nhà hoạch định chính sách. Đánh giá kịp thời về 
dân trí tài chính của thanh niên có thể hỗ trợ việc thiết kế các chương trình giáo dục tài chính hiệu quả nhắm 
vào thanh niên cũng như các nhà làm luật để bảo vệ những người tiêu dùng trẻ tuổi.

Lĩnh vực nghiên cứu về dân trí tài chính của giới trẻ Việt Nam sở hữu số lượng chưa nhiều và cũng chưa 
thực sự sâu sắc. Hơn hết, hiện nay vẫn chưa có sự thống nhất về khái niệm và các nội hàm của dân trí tài 
chính. Một số nghiên cứu coi dân trí tài chính gồm duy nhất một nội hàm trong khi có các nghiên cứu khác 
coi dân trí tài chính gồm ba hoặc bốn hoặc năm nội hàm. Điều này gây khó khăn cho việc xây dựng một 
thang đo chính xác để đo lường dân trí tài chính và dẫn đến một khoảng trống lớn trong lĩnh vực nghiên 
cứu này. Nhận thấy khoảng trống này, nhóm nghiên cứu thực hiện nghiên cứu này nhằm đưa ra một khái 
niệm thống nhất cho dân trí tài chính và xây dựng một thang đo dựa trên tổng hợp lý thuyết từ các nghiên 
cứu trong và ngoài nước trước đây. Dữ liệu sơ cấp về các yếu tố đo lường trình độ dân trí tài chính của giới 
trẻ Việt Nam được thu thập trong vòng 3 tháng (từ tháng 9 năm 2023 đến tháng 12 năm 2023). Đối tượng 
là sinh viên đang theo học tại các trường đại học không giới hạn trên toàn bộ lãnh thổ địa lý của nước Việt 
Nam, được tiếp cận thông qua bảng hỏi tự giám sát được phân phát trực tuyến với số lượng câu trả lời hiệu 
quả là 584.

Kết cấu của nghiên cứu được chia làm năm phần. Sau phần giới thiệu về tính cấp thiết của nghiên cứu là 
tổng quan nghiên cứu về dân trí tài chính cùng các yếu tố nội hàm; tiếp theo là khái quát phương pháp nghiên 
cứu và tổng hợp kết quả cũng như đối chiếu, phản biện với các nghiên cứu đi trước; cuối cùng nhóm nghiên 
cứu rút ra kết luận và một vài hàm ý chính sách.

2. Cơ sở lý thuyết và giả thuyết nghiên cứu
2.1. Dân trí tài chính
Cụm từ “Dân trí tài chính” được chuyển ngữ từ thuật ngữ gốc “Financial literacy”, trong đó “literacy” 

dùng để chỉ khả năng biết đọc và viết của con người (Zarcadoolas & cộng sự, 2006). Về nghĩa rộng, khả 
năng này bao gồm cả sự hiểu biết (kiến thức về từ ngữ, ký hiệu và toán học cơ bản) lẫn sử dụng (đọc, hiểu, 
tính toán) các kiến thức này để phục vụ cho cuộc sống của mỗi cá nhân. Cách chuyển ngữ “Dân trí tài chính” 
đã được các chuyên gia trong nước về lĩnh vực tài chính cá nhân công nhận bởi thuật ngữ “dân trí” đã bao 
hàm khái niệm người dân và khái niệm trí tuệ cũng như khả năng sử dụng trí tuệ (Khúc Thế Anh, 2020).

Tại thời điểm nghiên cứu, vẫn chưa có một sự thống nhất về khái niệm chính xác cũng như nội hàm của 
dân trí tài chính. Theo Huston (2010), phần lớn các bài nghiên cứu cho tới thời điểm đó không khẳng định 
một khái niệm cụ thể cho dân trí tài chính. Kể từ những năm 1990, giới học thuật đã tiếp cận dân trí tài chính 
dưới dạng một khái niệm đơn chiều hoặc là sự kết hợp giữa các yếu tố kinh tế-xã hội, cụ thể là nhận thức tài 
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chính, hành vi tài chính, kiến thức tài chính, thái độ tài chính, v.v. Nghiên cứu đầu tiên về dân trí tài chính 
được công bố bởi Noctor & cộng sự vào năm 1992, trong đó khái niệm này được định nghĩa là khả năng đưa 
ra những phán quyết và quyết định hiệu quả liên quan đến sử dụng và quản lý tiền. Thay vì tập trung vào khía 
cạnh ứng dụng, Bowen (2002) đã đề xuất dân trí tài chính nên được coi là khả năng hiểu được những thuật 
ngữ và khái niệm tài chính cần thiết cho cuộc sống thường ngày. Tương tự, Bumcrot & cộng sự (2013) coi 
dân trí tài chính đơn giản là nắm bắt được các khái niệm tài chính cơ bản; trong khi Kadoya & Khan (2020) 
đi sâu vào những khái niệm đó cụ thể là lãi suất, lạm phát, rủi ro và đa dạng hóa. Như vậy, các nhà nghiên 
cứu này tập trung vào mặt “kiến thức” và “hiểu biết” của dân trí tài chính, mặc dù cách hiểu như vậy có thể 
phát sinh vấn đề trong quá trình thiết kế nghiên cứu vì bản chất dân trí tài chính và kiến thức tài chính là 
khác nhau (Potrich & cộng sự, 2016). 

Cách khái niệm này của dân trí tài chính không đề cập đến khía cạnh mục tiêu lâu dài của dân trí tài chính 
mà chỉ tập trung vào kiến thức hoặc hành vi (quyết định hiệu quả) trong ngắn hạn của đối tượng. Tuy nhiên, 
khái niệm dân trí tài chính nên được tiếp cận dưới một góc nhìn đa chiều (Huston, 2010; Nguyen & cộng sự, 
2017). Các khái niệm dân trí tài chính đa chiều không chỉ có sự mở rộng hơn so với một chiều ở việc đã bao 
gồm nhiều nội hàm khác nhau của dân trí tài chính như kiến thức, thái độ, kỹ năng, độ tự tin, v.v. mà còn đề 
cập đến mục tiêu mà việc nâng cao dân trí tài chính hướng đến. Cụ thể, mục tiêu đó là việc ra được quyết 
định tài chính hiệu quả (Hastings & cộng sự, 2013). Mục tiêu này có thể đạt được thông qua việc kết hợp 
kiến thức và hiểu biết của bản thân về các khái niệm tài chính cơ bản để hình thành những hành vi tài chính 
tích cực hoặc kết hợp với kỹ năng tài chính thể hiện qua khả năng tính toán (Hastings & cộng sự, 2013).

Việc bao hàm ba nội hàm này của dân trí tài chính cũng được rất nhiều nghiên cứu ủng hộ (Potrich & cộng 
sự, 2016; OECD, 2022). Ngoài ra, các nghiên cứu nhóm này cũng đề cập đến một khái niệm kết quả chung 
là “thỏa mãn tài chính” (financial well-being) - sự hài lòng với mức sống hiện tại của bản thân và tự do về 
tài chính - không phụ thuộc vào một cá nhân khác (Brüggen & cộng sự, 2017). Mở rộng hơn, Miller & cộng 
sự (2009) cũng đề cập đến mục tiêu thỏa mãn tài chính nhưng đã bao quát thêm cả độ tự tin cũng là một cấu 
thành của dân trí tài chính. Cụ thể, dân trí tài chính theo đó là sự kết hợp hiểu biết về sản phẩm tài chính với 
độ tự tin của người tiêu dùng khi chấp nhận rủi ro và tận dụng cơ hội để đưa ra quyết định hiệu quả để cải 
thiện mức độ thỏa mãn về tài chính. Ngoài ra, dân trí tài chính còn được coi là một phần của vốn con người 
theo khía cạnh tài chính (Huston, 2010). Việc nâng cao dân trí tài chính thông qua các chương trình giáo dục 
được kỳ vọng sẽ giúp phát triển nguồn nhân lực, góp phần nâng cao chất lượng và năng suất của lực lượng 
lao động nói riêng và nền kinh tế nói chung.

Từ các cách định nghĩa trên, nhóm nghiên cứu đề xuất một khái niệm tổng hợp cho “dân trí tài chính”: 
Dân trí tài chính là một tổ hợp kiến thức tài chính, thái độ tài chính và hành vi tài chính giúp con người đưa 
ra được những quyết định hợp lý để hướng tới mục tiêu thỏa mãn về tài chính. Thông qua đánh giá kiến thức 
về các khái niệm tài chính, thái độ với đồng tiền và hành vi tài chính tích cực, có thể xây dựng một thang đo 
đánh giá mức độ dân trí tài chính một cách hiệu quả. Bên cạnh đó, tồn tại một vấn đề khác trong nghiên cứu 
về kiến   thức tài chính là sự nhầm lẫn giữa “kiến thức tài chính” (financial knowledge), “giáo dục tài chính” 
(financial education) và “năng lực tài chính” (financial capability). Về vấn đề này, nhóm nghiên cứu đưa ra 
sự phân biệt như sau: “kiến thức tài chính” là kiến   thức tài chính của con người về các khái niệm tài chính 
cụ thể (Huston, 2010); “giáo dục tài chính” đề cập đến quá trình một cá nhân nâng cao hiểu biết của họ về 
các sản phẩm tài chính và những rủi ro liên quan nhờ thông tin, hướng dẫn và đánh giá khách quan thu được 
(OECD, 2005); “năng lực tài chính” là một khái niệm bao gồm cả kiến thức tài chính và kỹ năng tài chính 
giúp các cá nhân hiểu được tình hình tài chính của họ, kèm theo động lực hành động dựa trên kiến thức tài 
chính đó. (HM Treasury, 2017). Đặt các khái niệm này vào thực tế, mỗi cá nhân sẽ có được kiến   thức tài 
chính thông qua giáo dục tài chính, từ đó dần dần phát triển năng lực tài chính để tự đưa ra quyết định - và 
hiểu biết tài chính là ngưỡng năng lực trước khi kết hợp với trách nhiệm, sự tự tin, v.v. để hình thành năng 
lực tài chính.

2.2. Giả thuyết nghiên cứu 
Nghiên cứu này sử dụng bộ thang đo với nền tảng từ OECD (2022) do tính phù hợp nhất với khái niệm 

đề xuất của chúng tôi. Thang đo này được phát triển bởi các chuyên gia về tài chính cá nhân hàng đầu để đo 
lường trình độ dân trí tài chính và tài chính toàn diện mà trong đó các câu hỏi được đề xuất tập trung vào ba 
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nội hàm chính của dân trí tài chính như sau:
Thái độ tài chính đề cập đến cảm xúc và quan điểm của mỗi cá nhân đối với các vấn đề tài chính, có ảnh 

hưởng trực tiếp đến hành vi và việc ra quyết định sau đó của họ (Rаi & cộng sự, 2019). Theo Khúc Thế Anh 
(2020), một người coi trọng lợi ích tài chính ngắn hạn hơn là tích lũy cho tương lai cũng có xu hướng hiếm 
khi cân nhắc đầu tư, dành một khoản dự phòng cho những trường hợp khẩn cấp hoặc lập kế hoạch tài chính 
dài hạn. Nghiên cứu về thói quen chi tiêu của học sinh châu Á, Shahryar và Tan (2014) kết luận rằng ảnh 
hưởng của thái độ đến dân trí tài chính là rất rõ ràng. Kết quả này cũng được kiểm chứng bởi nghiên cứu của 
Potrich & cộng sự (2016) khi thực hiện phân tích trên cùng nhóm đối tượng trên ở Brazil cũng như Rai & 
cộng sự (2019) khi đánh giá trình độ dân trí tài chính của phụ nữ đang đi làm ở Ấn Độ. Từ các kết quả trên, 
nhóm nghiên cứu đặt giả thuyết như sau:

H1: Dân trí tài chính được phản ánh qua thái độ tài chính.
Hành vi tài chính là tập hợp các hành vi tài chính của con người liên quan đến các quyết định tài chính và 

quản lý dòng tiền. Đây là một nội hàm cơ bản và rất quan trọng của dân trí tài chính (OECD, 2022), đồng 
thời có mối liên hệ mật thiết với hai nội hàm còn lại. Theo Atkinson & Messy (2012), hành vi tài chính tích 
cực cũng thường gắn liền với tư duy dài hạn, phù hợp và mức độ hiểu biết tài chính đáng chú ý về các chủ 
đề kinh tế. Ngoài ra, trình độ hiểu biết tài chính càng cao thì hành vi tài chính của đối tượng càng tích cực và 
khôn ngoan hơn. Điều này được thể hiện trong một loạt các hành vi tài chính bao gồm lập kế hoạch nghỉ hưu 
(Lusаrdi & Mitchell, 2011), tiết kiệm (Lusаrdi & Mitchell, 2011), tham gia thị trường chứng khoán (Vаn 
Rooij & cộng sự, 2011), hoặc ra quyết định đầu tư (Ozdemir & cộng sự, 2021).Từ đó, nhóm nghiên cứu đặt 
giả thuyết dân trí tài chính có mối tương quan rất chặt chẽ với hành vi tài chính.

H2: Dân trí tài chính được phản ánh qua hành vi tài chính.
Kiến thức tài chính đề cập đến sự hiểu biết của một cá nhân về các vấn đề và khái niệm tài chính (Khan 

& cộng sự, 2017), thường bị sử dụng nhầm lẫn với hiểu biết về tài chính (Huston, 2010). Với sự phức tạp 
ngày càng tăng và tính sẵn có của các sản phẩm tài chính cho các nhà đầu tư, vai trò của kiến   thức tài chính 
là hết sức cần thiết (Hilgert & cộng sự, 2003). Kempson (2009), khi nghiên cứu năng lực tài chính và các 
thành phần của nó, đã kết luận rằng kiến   thức tài chính đóng vai trò nền tảng cho khả năng xử lý hiệu quả 
các vấn đề tài chính hàng ngày và đưa ra các quyết định hợp lý phù hợp. Mối quan hệ tích cực giữa kiến 
thức tài chính và dân trí tài chính cũng được khẳng định trong kết quả của Hung & cộng sự (2009), Rai & 
cộng sự (2019), Potrich & cộng sự (2016). Như vậy, kiến thức tài chính là một nội hàm mang tính nền tảng 
của dân trí tài chính; nhóm nghiên cứu do đó đặt giả thuyết:

H3: Dân trí tài chính được phản ánh qua kiến thức tài chính.
Mặt khác, sự khác biệt về điều kiện kinh tế, hệ thống chính trị, lịch sử văn hóa, tôn giáo đã khiến việc áp 

dụng kết quả nghiên cứu về hiểu biết tài chính từ các nước phát triển sang các nước đang phát triển, đặc biệt 
là ở các nước châu Á trong đó có Việt Nam là không hợp lý (Khúc Thế Anh, 2020). Do đó, việc tiến hành 
nghiên cứu thực nghiệm về dân trí tài chính nên được thực thiện càng sớm càng tốt ở Việt Nam và các nước 
đang phát triển khác. Trên cơ sở đó, nhóm nghiên cứu tiến hành thu thập và kiểm định dữ liệu thực tế với 
nhóm đối tượng được chọn là sinh viên đại học vì theo báo cáo của Lusardi và cộng sự (2010), đối tượng 
người trẻ thuộc các nhóm khác thường có xu hướng trả lời các câu hỏi nghiên cứu là “tôi không biết” hoặc 
từ chối trả lời nếu không có đủ sự động viên và giám sát của nhà nghiên cứu.

3. Phương pháp nghiên cứu
Nghiên cứu sử dụng công cụ đo lường là bảng hỏi tự giám sát chia làm năm phần khác nhau, bao quát 

thông tin cá nhân cần thiết cũng như cả ba nội hàm của dân trí tài chính. Bảng hỏi được điều chỉnh và chuyển 
ngữ từ các bảng hỏi của Van Rooij & cộng sự (2011), Potrich & cộng sự (2016), OECD (2022), sau đó được 
đăng trên nhiều diễn đàn và mạng xã hội của sinh viên thông qua các nền tảng mạng xã hội từ tháng 9 đến 
tháng 12 năm 2023. Qua 1043 lượt truy cập vào bảng hỏi, có 637 lượt hoàn thành bảng câu hỏi, đạt tỷ lệ phản 
hồi 61,07%. Trong đó, sau khi loại bỏ dữ liệu ngoại lai, dữ liệu chính thức có 584 câu trả lời có thể sử dụng 
được - tỷ lệ phản hồi hiệu quả là 91,68%. Thông tin của đáp viên được trình bày trong Bảng 1.

Để đánh giá kiến thức tài chính, nhóm nghiên cứu sử dụng thang đo Likert 5 điểm dựa trên hai nhóm câu 
hỏi trắc nghiệm được chuyển thể từ van Rooij & cộng sự (2011). Nhóm thứ nhất (kiến thức cơ bản) bao gồm 
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ba câu hỏi nhằm đo lường các khả năng tài chính cơ bản liên quan đến lạm phát, thuế suất và giá trị của tiền 
theo thời gian. Nhóm thứ hai (kiến thức nâng cao) bao gồm hai câu hỏi nhằm khám phá mức độ hiểu biết 
liên quan đến các công cụ tài chính phức tạp hơn, chẳng hạn như cổ phiếu, trái phiếu chính phủ và đa dạng 
hóa rủi ro. 
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Bảng 1: Đặc điểm nhân khẩu học 
Chỉ tiêu Số lượng % 

Giới tính 
Nữ 231 39,6 
Nam 353 60,4 
Tổng cộng 584 100 
Trình độ học vấn 
Chưa tốt nghiệp trung học phổ thông 35 6 
Tốt nghiệp trung học phổ thông 36 6,2 
Trung cấp/Dạy nghề 27 4,6 
Cao đẳng/Đại học 429 73,4 
Sau đại học 57 9,8 
Tổng cộng 584 100 
Tình trạng việc làm 
Không đi làm 90 15,3 
Có đi làm bán thời gian 197 33,7 
Có đi làm toàn thời gian 297 50,9 
Tổng cộng 584 100 

                              Nguồn: Nhóm nghiên cứu tổng hợp.  

 

Để đánh giá kiến thức tài chính, nhóm nghiên cứu sử dụng thang đo Likert 5 điểm dựa trên hai nhóm 
câu hỏi trắc nghiệm được chuyển thể từ van Rooij & cộng sự (2011). Nhóm thứ nhất (kiến thức cơ bản) 
bao gồm ba câu hỏi nhằm đo lường các khả năng tài chính cơ bản liên quan đến lạm phát, thuế suất và 
giá trị của tiền theo thời gian. Nhóm thứ hai (kiến thức nâng cao) bao gồm hai câu hỏi nhằm khám phá 
mức độ hiểu biết liên quan đến các công cụ tài chính phức tạp hơn, chẳng hạn như cổ phiếu, trái phiếu 
chính phủ và đa dạng hóa rủi ro.  

Thang đo thái độ tài chính được phát triển theo OECD (2022). Đây là một tập hợp bốn tuyên bố khác 
nhau mang theo thái độ đối với đồng tiền và thái độ sống nói chung về mặt tài chính. Đáp viên được 
yêu cầu cho biết mức độ đồng ý của họ với các khẳng định này, sử dụng thang Likert 5 điểm, trong đó 
(1) thể hiện hoàn toàn không đồng ý và (5) thể hiện hoàn toàn đồng ý.  

Thang đo hành vi tài chính được phát triển bởi Potrich & cộng sự (2016),  OECD (2022). Có tổng cộng 
7 hành vi được quan tâm, xoay quanh các chủ đề thanh toán hóa đơn, thói quen chi tiêu, tiền dự phòng 
và lập ngân sách dài hạn. Người trả lời được yêu cầu cho biết tần suất họ thực hiện các hành vi tài chính 
này, sử dụng thang Likert 5 điểm, trong đó (1) thể hiện không bao giờ và (5) thể hiện luôn luôn. 
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Nghiên cứu này sử dụng phương pháp mô hình phương trình cấu trúc (Structural Equation Modeling) 
thông qua AMOS 20 để đánh giá biến tiềm ẩn mà không có biến quan sát trực tiếp là dân trí tài chính 
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Hình 1: Mô hình nghiên cứu đề xuất 

 

 

 

 

 

 

 

                Nguồn: Nhóm nghiên cứu tổng hợp. 

 

4. Kết quả nghiên cứu và thảo luận 

Để đánh giá được độ phù hợp tổng thể của dữ liệu dựa trên các chỉ số độ phù hợp mô hình, nhóm nghiên 
cứu tiến hành phân tích nhân tố khẳng định (CFA) dữ liệu thu thập được bằng phần mềm AMOS 20.  

Kết quả cho thấy, hệ số tải chuẩn hóa của mỗi nhân tố cao nhất là 0,845 (FK5), thấp nhất là  0,722 
(FA4R) - đều lớn hơn 0,5 và đạt điều kiện để tiến hành các phân tích tiếp theo (Hulland, 1999). Như 
tổng hợp ở bảng 2, phương sai trích bình quân (AVE) của các biến tiềm ẩn có chỉ báo đều lớn hơn 0,5 
và độ tin cậy tổng hợp (CR) tương ứng đều lớn hơn 0,7, chứng tỏ các biến chỉ báo có mối tương quan 
chặt chẽ với biến ẩn mà chúng đo lường, mang tính đại diện tốt cho biến ẩn. (Hair & cộng sự, 2009). 
Ngoài ra, theo phương pháp Fornell – Larcker, AVE của tất cả các biến ẩn đều lớn hơn bình phương hệ 
số tương quan của biến ẩn đó với các biến ẩn còn lại. Từ đó thể hiện tương quan của mỗi biến với chính 
nó lớn hơn tương quan các biến ẩn khác (Fornell và Larcker, 1981), đảm bảo tính phân biệt cho mô 
hình đo lường. 

Bảng 2: Kết quả đánh giá tính hội tụ và tính phân biệt của mô hình đo lường 
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toàn không đồng ý và (5) thể hiện hoàn toàn đồng ý. 

Thang đo hành vi tài chính được phát triển bởi Potrich & cộng sự (2016),  OECD (2022). Có tổng cộng 7 
hành vi được quan tâm, xoay quanh các chủ đề thanh toán hóa đơn, thói quen chi tiêu, tiền dự phòng và lập 
ngân sách dài hạn. Người trả lời được yêu cầu cho biết tần suất họ thực hiện các hành vi tài chính này, sử 
dụng thang Likert 5 điểm, trong đó (1) thể hiện không bao giờ và (5) thể hiện luôn luôn.

Nghiên cứu này sử dụng phương pháp mô hình phương trình cấu trúc (Structural Equation Modeling) 
thông qua AMOS 20 để đánh giá biến tiềm ẩn mà không có biến quan sát trực tiếp là dân trí tài chính (FL), 
các biến tiềm ẩn phản ánh dân trí tài chính là thái độ tài chính (FA), hành vi tài chính (FB), kiến thức tài 
chính (FK). Các biến quan sát hay các câu hỏi cho từng biến tiềm ẩn FA, FB, FK sẽ được đánh số lần lượt 
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là FA từ 1 tới 4, FB từ 1 tới 7, FK từ 1 tới 5. Với những câu hỏi được mã hóa ngược nhằm tránh hiện tượng 
đáp viên trả lời hời hợt có thể làm hỏng kết quả thu được, chúng tôi ký hiệu “R” ở cuối và thực hiện xử lý 
dữ liệu thu được trước khi tiến hành thực hiện các phép phân tích như CFA hay SEM.

4. Kết quả nghiên cứu và thảo luận
Để đánh giá được độ phù hợp tổng thể của dữ liệu dựa trên các chỉ số độ phù hợp mô hình, nhóm nghiên 

cứu tiến hành phân tích nhân tố khẳng định (CFA) dữ liệu thu thập được bằng phần mềm AMOS 20. 
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và độ tin cậy tổng hợp (CR) tương ứng đều lớn hơn 0,7, chứng tỏ các biến chỉ báo có mối tương quan 
chặt chẽ với biến ẩn mà chúng đo lường, mang tính đại diện tốt cho biến ẩn. (Hair & cộng sự, 2009). 
Ngoài ra, theo phương pháp Fornell – Larcker, AVE của tất cả các biến ẩn đều lớn hơn bình phương hệ 
số tương quan của biến ẩn đó với các biến ẩn còn lại. Từ đó thể hiện tương quan của mỗi biến với chính 
nó lớn hơn tương quan các biến ẩn khác (Fornell và Larcker, 1981), đảm bảo tính phân biệt cho mô 
hình đo lường. 

 
Bảng 2: Kết quả đánh giá tính hội tụ  

và tính phân biệt của mô hình đo lường 

  
CR 

 
AVE 

 
MSV 

 
MaxR(H) 

Fornell and Larcker 

FA FB FK

FA ,857 ,600 ,593 ,863 ,774  

FB ,926 ,642 ,593 ,928 ,770 ,801 

FK ,900 ,643 ,530 ,903 ,678 ,728 ,802

Nguồn: Nhóm nghiên cứu tổng hợp. 

 

Đánh giá các chỉ số đo lường độ phù hợp, Chisq/df = 1,93 (< 2); CFI = 0,992, TLI = 0,992, GFI = 0,995, 
RNI = 0,992, IFI = 0,993, АGFI = 0,993 (> 0,95); RMSEА = 0,048 (< 0,08); PNFI = 0,71 (> 0,5). Đối 
chiếu với các ngưỡng được đề xuất trong ngoặc, có thể kết luận mô hình đo lường có độ phù hợp tốt 
(Hаir & cộng sự, 2009). Nhóm nghiên cứu tiếp tục phân tích mô hình SEM để kiểm định các giả thuyết 
nghiên cứu. 

Kết quả từ mô hình cho thấy hệ số tương quan của dân trí tài chính đối với thái độ tài chính là 0,850 
với p-value là 0,000. Điều này có nghĩa H1 được chấp nhận hay dân trí tài chính được phản ánh tích 
cực thông qua thái độ tài chính. Đây cũng là kết quả của Potrich & cộng sự (2016), Shahryar và Tan 
(2014), Rai & cộng sự (2019), OECD (2022). Như vậy, thái độ tài chính càng tích cực phản ánh trình 
độ dân trí tài chính càng cao. Cá nhân đánh giá càng chính xác các sự thay đổi, biến động của nền kinh 
tế càng có khả năng về hiểu biết cũng như đầu tư, tiết kiệm chính xác và khôn ngoan. Nói cách khác, 
để nâng cao trình độ dân trí tài chính của nền kinh tế, trước tiên cần bắt đầu từ việc cải thiện cách mọi 
người nhìn nhận đồng tiền nói riêng và quan điểm với các chủ đề tài chính nói chung (Bhushan và 
Medury, 2013). 

Hình 3: Kết quả mô hình SEM 

Kết quả cho thấy, hệ số tải chuẩn hóa của mỗi nhân tố cao nhất là 0,845 (FK5), thấp nhất là  0,722 (FA4R) 
- đều lớn hơn 0,5 và đạt điều kiện để tiến hành các phân tích tiếp theo (Hulland, 1999). Như tổng hợp ở 
bảng 2, phương sai trích bình quân (AVE) của các biến tiềm ẩn có chỉ báo đều lớn hơn 0,5 và độ tin cậy tổng 
hợp (CR) tương ứng đều lớn hơn 0,7, chứng tỏ các biến chỉ báo có mối tương quan chặt chẽ với biến ẩn mà 
chúng đo lường, mang tính đại diện tốt cho biến ẩn. (Hair & cộng sự, 2009). Ngoài ra, theo phương pháp 
Fornell – Larcker, AVE của tất cả các biến ẩn đều lớn hơn bình phương hệ số tương quan của biến ẩn đó với 
các biến ẩn còn lại. Từ đó thể hiện tương quan của mỗi biến với chính nó lớn hơn tương quan các biến ẩn 
khác (Fornell và Larcker, 1981), đảm bảo tính phân biệt cho mô hình đo lường.

Đánh giá các chỉ số đo lường độ phù hợp, Chisq/df = 1,93 (< 2); CFI = 0,992, TLI = 0,992, GFI = 0,995, 
RNI = 0,992, IFI = 0,993, АGFI = 0,993 (> 0,95); RMSEА = 0,048 (< 0,08); PNFI = 0,71 (> 0,5). Đối chiếu 
với các ngưỡng được đề xuất trong ngoặc, có thể kết luận mô hình đo lường có độ phù hợp tốt (Hаir & cộng 
sự, 2009). Nhóm nghiên cứu tiếp tục phân tích mô hình SEM để kiểm định các giả thuyết nghiên cứu.

Kết quả từ mô hình cho thấy hệ số tương quan của dân trí tài chính đối với thái độ tài chính là 0,850 với 
p-value là 0,000. Điều này có nghĩa H1 được chấp nhận hay dân trí tài chính được phản ánh tích cực thông 
qua thái độ tài chính. Đây cũng là kết quả của Potrich & cộng sự (2016), Shahryar và Tan (2014), Rai & 
cộng sự (2019), OECD (2022). Như vậy, thái độ tài chính càng tích cực phản ánh trình độ dân trí tài chính 
càng cao. Cá nhân đánh giá càng chính xác các sự thay đổi, biến động của nền kinh tế càng có khả năng về 
hiểu biết cũng như đầu tư, tiết kiệm chính xác và khôn ngoan. Nói cách khác, để nâng cao trình độ dân trí tài 
chính của nền kinh tế, trước tiên cần bắt đầu từ việc cải thiện cách mọi người nhìn nhận đồng tiền nói riêng 
và quan điểm với các chủ đề tài chính nói chung (Bhushan và Medury, 2013).

Kết quả từ mô hình cho thấy hệ số tương quan của dân trí tài chính đối với hành vi tài chính là 0,910 với 
p-value là 0,004. Điều này có nghĩa H2 được chấp nhận hay dân trí tài chính được phản ánh tích cực thông 
qua hành vi tài chính, cũng là kết quả của Lusardi và Mitchell (2011), Ozdemir & cộng sự (2021). Hành vi 
tài chính là tập hợp các hành vi của con người liên quan tới việc ra các quyết định tài chính và quản lý dòng 
tiền. Hành vi tài chính càng tốt phản ánh trình độ dân trí tài chính càng cao. Các hành vi tài chính tích cực 
cũng thường đi liền với một lối tư duy dài hạn, khôn ngoan cùng một lượng hiểu biết đáng kể xoay quanh 
chủ đề kinh tế. 

Kết quả từ mô hình cho thấy hệ số tương quan của dân trí tài chính đối với kiến thức tài chính là 0,800 
với p-value là 0,000. Điều này có nghĩa giả thuyết H3 được chấp nhận hay dân trí tài chính được phản ánh 
tích cực thông qua kiến thức tài chính, tương đồng với những kết luận trước đó của Hung & cộng sự (2009), 
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Rai & cộng sự (2019), Potrich & cộng sự (2016), Khúc Thế Anh (2020). Như vậy, đối với người trẻ tại Việt 
Nam, kiến thức tài chính là một trong những nhân tố phản ánh dân trí tài chính, hay dân trí tài chính cao 
được thể hiện qua một kiến thức tài chính cũng cao tương ứng. Khi hiểu biết thông thạo về các chỉ tiêu tài 
chính, khả năng đầu tư, tiết kiệm của chủ thể càng tốt hơn và phù hợp với mục đích của họ (Khúc Thế Anh, 
2020). Kempson (2009), khi nghiên cứu năng lực tài chính và các thành phần của nó, đã kết luận rằng kiến   
thức tài chính đóng vai trò là cơ sở cho khả năng xử lý hiệu quả các công việc tài chính hàng ngày và đưa 
ra các quyết định hợp lý phù hợp. Việc tiếp thu kiến   thức tài chính được thể hiện dưới nhiều hình thức: trực 
tiếp từ kinh nghiệm, nhà trường, các khóa đào tạo hoặc gián tiếp thông qua sự truyền thụ thụ động của gia 
đình, bạn bè, phương tiện truyền thông và thông tin tài chính xung quanh.
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Hình 3: Kết quả mô hình SEM 

 

Nguồn: Nhóm nghiên cứu tổng hợp từ phần mềm. 

 

Kết quả từ mô hình cho thấy hệ số tương quan của dân trí tài chính đối với hành vi tài chính là 0,910 
với p-value là 0,004. Điều này có nghĩa H2 được chấp nhận hay dân trí tài chính được phản ánh tích 
cực thông qua hành vi tài chính, cũng là kết quả của Lusardi và Mitchell (2011), Ozdemir & cộng sự 
(2021). Hành vi tài chính là tập hợp các hành vi của con người liên quan tới việc ra các quyết định tài 
chính và quản lý dòng tiền. Hành vi tài chính càng tốt phản ánh trình độ dân trí tài chính càng cao. Các 

Từ kết quả trên, nghiên cứu đưa đến kết luận: dân trí tài chính được phản ảnh qua ba yếu tố bao gồm thái 
độ tài chính, hành vi tài chính và kiến thức tài chính hay chấp nhận cả ba giả thuyết đã đề ra. Kết quả này 
cũng tương đồng với các nghiên cứu đi trước để để đánh giá dân trí tài chính của Potrich & cộng sự (2016) 
cho sinh viên đại học ở Brazil hay của Rai & cộng sự (2019) cho phụ nữ đang đi làm. Kết quả cũng cho thấy 

Hình 2: Kết quả mô hình SEM
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mối tương quan của dân trí tài chính với hành vi tài chính là mạnh nhất, kế đến là thái độ tài chính và cuối 
cùng là kiến thức tài chính – trái với hướng tiếp cận đồng nhất dân trí tài chính với kiến thức tài chính được 
đo lường bởi Big Five như đề xuất của Lursadi và Mitchell (2008). Kết luận này có thể mở ra một hướng 
tiếp cận mới trong việc đo lường dân trí tài chính của người trẻ, đồng thời cũng cung cấp một hướng xây 
dựng chính sách mới cho các nhà hoạch định chính sách nhằm hướng đến đối tượng là sinh viên Việt Nam.

5. Kết luận và hàm ý chính sách
Như vậy, qua việc tổng hợp các khái nghĩa từ nhiều bài báo khoa học trong và ngoài nước, nghiên cứu đã 

rút ra cách định nghĩa bao hàm hơn cho khái niệm “dân trí tài chính” - một tổ hợp kiến thức tài chính, thái 
độ tài chính và hành vi tài chính giúp con người đưa ra được những quyết định hợp lý để hướng tới mục tiêu 
thỏa mãn về tài chính. Cách tiếp cận này là một sự bổ sung về mặt lý thuyết cho các nghiên cứu tương lai 
cùng chủ đề, là một sự mở rộng so với hai cách tiếp cận truyền thống chủ yếu hiện nay (chỉ đánh giá kiến 
thức tài chính). Về mặt thực tiễn, dựa trên kết quả từ mô hình định lượng, nghiên cứu đã khẳng định ba nội 
hàm trên đồng thời phản ánh dân trí tài chính, trong đó hành vi tài chính là yếu tố có tác động lớn nhất tới 
dân trí tài chính, theo sau là thái độ tài chính và cuối cùng là kiến thức tài chính. 

Từ kết quả nghiên cứu, nhóm nghiên cứu đề xuất một số khuyến nghị về việc nâng cao dân trí tài chính 
cho giới trẻ Việt Nam trong độ tuổi từ 18-25. Đầu tiên, nhà nước cần đưa việc đào tạo và nâng cao dân trí 
tài chính cho thanh niên Việt Nam trong độ tuổi từ 18 đến 25 thành mối quan tâm trong trung và dài hạn. 
Đồng thời xác định rõ mục đích của việc nâng cao kiến thức và kỹ năng tài chính cho thanh niên là để họ 
thay đổi thái độ đối với tài chính, đưa ra được các quyết định đúng đắn và các hành vi tài chính tích cực dựa 
trên kiến thức của bản thân. Thứ hai, cần có những hội thảo, toạ đàm, những buổi talkshow chia sẻ, định 
hướng, nuôi dưỡng các hành vi tài chính tích cực cho thanh niên như lập kế hoạch ngân sách, thanh toán hoá 
đơn đúng hạn, tránh nợ xấu, tránh vay mượn tín dụng quá nhiều. Thứ ba, chính quyền địa phương cần xây 
dựng các chương trình tuyên truyền nhằm thúc đẩy một thái độ tài chính tích cực cho thanh niên ngay tại 
địa phương và đẩy mạnh công tác thông tin, tuyên truyền về dân trí tài chính cùng vai trò của nó ngay tại địa 
phương. Bản thân những người trẻ cần nhận thức được tầm quan trọng của tiền bạc và quản lý tài chính cá 
nhân và bản thân họ cần thay đổi để cải thiện sức khỏe tài chính. Họ có thể tự đặt ra các mục tiêu tài chính 
có thể đạt được, như xây dựng quỹ khẩn cấp, lập kế hoạch nghỉ hưu hoặc tiết kiệm và đưa ra chiến lược để 
đạt được các mục tiêu đó; ngoài ra cũng nên giám sát chi tiêu và lập ngân sách để xác định những lĩnh vực 
có thể giảm thiểu chi phí, phân bổ lại nhiều tiền hơn cho việc tiết kiệm. Hơn nữa, họ cũng cần chủ động tìm 
hiểu phá các tài liệu giáo dục tài chính để nâng cao kiến   thức tài chính và đưa ra những lựa chọn sáng suốt 
về tiết kiệm và đầu tư.

Nghiên cứu này cũng còn tồn tại hạn chế về vấn đề tính đại diện của mẫu. Do hạn chế về địa lý, thời gian 
và kinh phí, nghiên cứu đã không thể bao hàm tất cả sinh viên Việt Nam. Mặc dù cỡ mẫu đã đảm bảo tính 
đại diện theo ngưỡng tối thiểu đề xuất nhưng thực tế, con số 584 chưa thể khái quát cho hơn 2 triệu sinh viên 
tại Việt Nam hiện nay. Ngoài ra, đối tượng sinh viên còn thuộc nhiều nhóm nhân khẩu học khác nhau, như 
độ tuổi, tình trạng hôn nhân, khu vực sinh sống, cũng như các yếu tố về tôn giáo, v.v. đều có ảnh hưởng tới 
khả năng tiếp xúc với giáo dục tài chính và trình độ dân trí tài chính tương ứng của họ. Kết quả của nghiên 
cứu này chưa có sự bao gồm được các yếu tố nhân khẩu học trên. Đây là một hướng đi cần được bổ khuyết 
trong tương lai đối với các nghiên cứu cùng chủ đề.
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Tóm tắt:
Các nghiên cứu trước đây thường sử dụng cách tiếp cận trung bình trong việc đánh giá ảnh 
hưởng của vốn xã hội đến năng suất của doanh nghiệp. Sử dụng cách tiếp cận hồi quy phân 
vị, nghiên cứu này lần đầu tiên xem xét tác động không đồng nhất của vốn xã hội tới năng 
suất tổng hợp (TFP) của các doanh nghiệp tư nhân Việt Nam. Kết quả nghiên cứu khẳng định 
vai trò tích cực của vốn xã hội tới TFP duy nhất đối các doanh nghiệp có năng suất đủ lớn. 
Thêm nữa, những loại vốn xã hội khác nhau có ảnh hưởng khác nhau đến năng suất của doanh 
nghiệp. Kết quả nghiên cứu hàm ý rằng thúc đẩy vốn xã hội của doanh nghiệp kết hợp với cải 
thiện môi trường kinh doanh là cách hiệu quả để cải thiện TFP của doanh nghiệp tư nhân nhỏ 
và vừa Việt Nam.
Từ khóa: Vốn xã hội, năng suất tổng hợp, doanh nghiệp tư nhân nhỏ và vừa.
Mã JEL: G32, G34.

The role of social capital on the total productivity of small and medium-sized private 
firms in Vietnam
Abstract:
Prior studies typically employ a mean approach when evaluating how social capital influences 
firm productivity. This research, however, adopts a quantile regression approach, pioneering 
an investigation into the heterogeneous effects of social capital on the total productivity (TFP) 
of Vietnamese private firms. The results reveal the favorable impact of social capital on TFP, 
specifically among firms exhibiting sufficiently high productivity levels. In addition, distinct 
forms of social capital manifest varying effects on firm productivity. These findings suggest 
that fostering firm social capital while improving the business environment is a viable strategy 
for enhancing the TFP of Vietnamese small and medium-sized private enterprises.
Keywords: Social capital, total productivity, private SMEs.
JEL Codes: G32, G34
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1. Giới thiệu
Năng suất là mối quan tâm hàng đầu của các doanh nghiệp, tổ chức vì nó là động lực quan trọng để có 

lợi thế đáng kể về chi phí so với đối thủ cạnh tranh (Arrow & cộng sự, 2004). Vấn đề mấu chốt là tìm kiếm 
các giải pháp và phương thức nhằm nâng cao hiệu quả sử dụng nguồn lực sẵn có, tính bền vững của công 
nghệ có thể được đánh giá theo liệu nó có làm tăng năng suất hay không, đồng thời bảo tồn các ranh giới 
môi trường và các ranh giới khác (Holdgate, 1993). 

Mạng lưới trong thế giới kinh doanh, vốn xã hội, được khái niệm hóa như một tập hợp các nguồn lực 
xã hội tạo nên mạng lưới, đóng góp một phần quan trọng trong hiệu quả hay năng suất của doanh nghiệp 
(Moran, 2005; Mauer & Ebers, 2006; Arregle & cộng sự, 2007). Vốn xã hội được coi là một trong những 
động lực chính cho tăng trưởng năng suất thông qua tác động của nó đến phúc lợi của nền kinh tế (OECD, 
2013), giảm chi phí giao dịch (Sözbilir, 2018), tạo điều kiện phổ biến thông tin, kiến thức và đổi mới 
(Sabatini, 2008; Yamamura & Shin, 2012), thúc đẩy sự hợp tác (Bjørnskov & Méon, 2015). 

Tuy nhiên, bằng chứng về ảnh hưởng của vốn xã hội đến năng suất không rõ ràng (xem tổng quan tài liệu 
ở tại mục 2). Thêm nữa, phần lớn các nghiên cứu về mối quan hệ giữa vốn xã hội và năng suất sử dụng tiếp 
cận trung bình (ví dụ: Boudreaux, Clarke & Jha, 2021) và có khá ít nghiên cứu nào thật sự tập trung xem xét 
tác động của vốn xã hội đến năng suất nhân tố tổng hợp của các doanh nghiệp tư nhân vừa và nhỏ (DNVVN) 
tại Việt Nam, một nền kinh tế thị trường định hướng xã hội chủ nghĩa đang phát triển. Vì vậy, nghiên cứu 
này đóng góp vào tổng quan nghiên cứu bằng việc cung cấp những bằng chứng mới về vai trò của vốn xã 
hội và loại hình vốn xã hội đến năng suất của các doanh nghiệp Việt Nam. Quan trọng hơn, nghiên cứu sử 
dụng cách tiếp cận hồi quy phân vị cho phép xem xét chi tiết tác động của vốn xã hội tới năng suất. Kết quả 
nghiên cứu khẳng định vai trò của vốn xã hội tới năng suất chỉ thực sự có ý nghĩa tại các doanh nghiệp có 
năng suất đủ lớn, trong khi mối quan hệ của vốn xã hội và năng suất là không có ý nghĩa tại các doanh nghiệp 
có năng suất thấp. Kết quả vì vậy có tiềm năng giải thích những tác động không rõ ràng của vốn xã hội đến 
năng suất của các doanh nghiệp trong các nghiên cứu trước đây.

Ngoài phần giới thiệu, bài viết gồm các phần chính sau: Phần 2 trình bày tổng quan về tác động vốn xã 
hội đến năng suất của doanh nghiệp vừa và nhỏ tại Việt Nam; Phần 3 trình bày phương pháp nghiên cứu và 
dữ liệu sử dụng; Phần 4 cung cấp các kết quả thực nghiệm chính và kiểm tra độ tin cậy; và phần 5 là kết luận 
và đề xuất các hàm ý chính sách.

2. Tổng quan tài liệu
Vốn xã hội đã được nhiều nhà nghiên cứu đo lường và phát triển, do đó có nhiều định nghĩa và giải thích 

về nó. Theo Putnam & cộng sự (1995), vốn xã hội đề cập đến các đặc điểm của xã hội như niềm tin, chuẩn 
mực và các mối quan hệ, những đặc điểm này có thể làm tăng hiệu quả và tạo điều kiện thuận lợi cho sự 
phối hợp các hoạt động của doanh nghiệp. Giá trị gia tăng có thể được tạo ra thông qua việc sử dụng hiệu 
quả hơn các nguồn lực nhờ sự hợp tác của các cá nhân và các nhóm. Hay vốn xã hội có thể được định nghĩa 
là “những đặc điểm đặc trưng của đời sống xã hội – mạng lưới, chuẩn mực và sự tin cậy – thúc đẩy sự hợp 
tác và phối hợp của các cá nhân hướng tới lợi ích chung” (Coleman, 1998). Tương tự, Fukuyama (1997) 
định nghĩa vốn xã hội thông qua hiệu quả của các hành động tập thể và mô tả nó là khả năng hợp tác thông 
qua các quy tắc và chuẩn mực không chính thức giữa những người trong cùng một nhóm hay tổ chức nhằm 
thực hiện hóa lợi ích của các thành viên.

Mặc dù khái niệm vốn xã hội được định nghĩa theo nhiều cách khác nhau, được nghiên cứu từ nhiều góc 
độ và được đo lường bằng nhiều cách nhưng nó vẫn được coi là một yếu tố của phát triển kinh tế, thậm chí 
được cho là “mắt xích còn thiếu” (Grootaert, 1998). Vai trò của vốn xã hội được nghiên cứu liên quan đến 
các loại mạng lưới khác nhau bao gồm: mạng lưới với các quan chức chính phủ và chủ ngân hàng, mạng 
lưới liên quan đến kinh doanh (ví dụ: mạng lưới với khách hàng và nhà cung cấp hay các thành viên trong 
hiệp hội doanh nghiệp), mạng lưới với các tổ chức xã hội hoặc với người thân, bạn bè (Pham & Talavera, 
2018). Vốn xã hội được cho là thể hiện thông qua sự gắn kết chặt chẽ với các mối quan hệ trong mạng lưới 
như thường xuyên tiếp xúc và tương tác (Davidsson & Honig, 2003), số lượng mối quan hệ nhiều hơn như 
là thành viên của nhiều hiệp hội doanh nghiệp hơn (Nguyen & Luu, 2013).

Vốn xã hội được cho là có nhiều lợi ích, trong đó các mạng lưới của vốn xã hội có liên quan đến các chỉ 



Số 328 tháng 10/2024 65

số về hiệu quả kinh tế, chẳng hạn như năng suất. Tác động tích cực của mạng lưới xã hội này tới cải thiện 
hiệu suất của doanh nghiệp có thể được lý giải qua nhiều cơ chế. 

Thứ nhất, vốn xã hội có thể giúp giảm chi phí giao dịch bằng cách tạo ra các quy tắc không chính thức 
từ các mối quan hệ với quan chức chính phủ, cho phép mọi người tiến hành tương tác cá nhân và giao dịch 
kinh doanh một cách hiệu quả (Fukuyama, 2001; Sözbilir, 2018), đồng thời làm giảm sự không chắc chắn, 
niềm tin đóng vai trò thay thế cho hệ thống pháp luật (Jankauskas & Šeputiene, 2007; Bjørnskov & Méon, 
2015), ví dụ trong việc giám sát và thực thi hợp đồng. Khi cần sử dụng ít nguồn lực hơn trong việc giám 
sát hay bảo vệ các cá nhân và doanh nghiệp, có thể dành nhiều nguồn lực hơn cho sản xuất và cải tiến công 
nghệ. Điều này cũng có nghĩa là các quyết định đầu tư có thể được đưa ra trong khoảng thời gian dài hơn, 
rủi ro hơn nhưng mang lại hiệu quả cao hơn (Kaasa, 2016). 

Tiếp theo, vốn xã hội thúc đẩy sự phổ biến thông tin và kiến thức thông qua mạng lưới kinh doanh 
(Sabatini, 2008; Yamamura & Shin, 2012), không chỉ giữa các cá nhân trong doanh nghiệp mà còn thông 
qua mạng lưới nghề nghiệp và các mối quan hệ với bạn bè, đồng nghiệp cũ. Bằng cách này, nó cũng giúp 
sử dụng các nguồn lực khác nhau của doanh nghiệp, bao gồm cả những nguồn lực vô hình như vốn trí tuệ 
(Sokołowska, 2005). Những mối quan hệ này cho phép giảm chi phí, thời gian tìm kiếm và trao đổi thông tin 
cũng như cho phép áp dụng những đổi mới sớm hơn. Do đó, theo nghĩa này, vốn xã hội cũng góp phần vào 
khả năng hấp thụ của nền kinh tế, điều này rất quan trọng đối với năng suất (Isaksson, 2007; Kaasa, 2016). 

Bên cạnh đó, một số nghiên cứu chỉ ra rằng, vốn xã hội góp phần nâng cao hiệu quả bằng cách cho phép 
sự hợp tác giữa các cá nhân có lợi ích không xung đột nhằm làm tăng sản lượng và sử dụng nguồn lực hiệu 
quả hơn (Brown & Ashman, 1996; Arrow, 2000). Mạng lưới được cho là có tác dụng tổng hợp, tập hợp các 
kỹ năng và ý tưởng khác nhau tạo ra những đột phá, cải thiện đáng kể năng suất (Kaasa, 2009) thông qua 
việc cho phép các thành viên trong nhóm cộng tác và liên hệ với nhau (Sözbilir, 2018). Vốn xã hội cũng 
mang lại một số lợi ích cá nhân, nghiên cứu cho thấy rằng những cá nhân có mối quan hệ tốt có nhiều khả 
năng tiếp cận với cơ hội mới, trải nghiệm dịch vụ tốt hơn như thuê nhà giá rẻ, uy tín, an tâm,… hơn những 
người có ít mối quan hệ xã hội (Woolcock, 2001). Vốn xã hội góp phần giải quyết các vấn đề chung, phát 
triển con người, nâng cao nhận thức, tạo điều kiện thuận lợi cho việc trao đổi nguồn lực giữa các đơn vị 
và đổi mới sản phẩm, tạo ra giá trị, hiệu quả của nhóm đa chức năng, ảnh hưởng đến thành công trong sự 
nghiệp, mối quan hệ tốt với nhà cung cấp (Cohen & Prusak, 2001; Adler & Kwon, 2002; Fu, 2004). 

Tuy nhiên, các nghiên cứu khác lại cho thấy mối quan hệ giữa vốn xã hội và năng suất hay hiệu quả của 
doanh nghiệp là không đáng kể hoặc tiêu cực. Vấn đề tiêu cực sẽ xảy ra khi vốn xã hội chỉ dẫn đến việc phân 
phối lại lợi ích mà không làm tăng tổng nguồn lực (Guiso & cộng sự, 2011). Điều này xảy ra khi các hình 
thức vốn xã hội thống trị, vốn xã hội mạnh mẽ có thể tạo ra môi trường «bẫy xã hội» khi các nhân viên trở 
nên quá thoải mái và dựa dẫm vào sự hỗ trợ của nhau, dẫn đến việc thiếu động lực và giảm năng suất. Trong 
bối cảnh thể chế nhà nước và thị trường kém phát triển, chủ nghĩa gia đình trị có thể gia tăng khi tình hình 
tài chính xấu đi (Banfield, 1967). Việc ưu tiên cho gia đình có thể dẫn đến sự phân biệt đối xử và thiếu công 
bằng trong việc tiếp cận nguồn lực và cơ hội, từ đó làm giảm động lực và tinh thần hợp tác chung. Chủ nghĩa 
gia đình trị có thể khuyến khích hành vi cơ hội và tham nhũng, khi mọi người lợi dụng các mối quan hệ cá 
nhân để trục lợi cá nhân, gây tổn hại đến lợi ích chung của doanh nghiệp và cộng đồng. 

Lee & cộng sự (2001) khi nghiên cứu về các doanh nghiệp công nghệ phát hiện ra rằng ngoại trừ mối liên 
kết với vốn rủi ro, tất cả các mối liên kết với các công ty khác, trường đại học, mạng lưới rủi ro, các tổ chức 
tài chính và chính phủ đều không ảnh hưởng đáng kể đến hiệu suất tổ chức. Rowley & cộng sự (2000) cho 
thấy rằng các mối liên kết chặt chẽ trong một mạng lưới liên minh chiến lược sẽ ảnh hưởng tiêu cực đến hiệu 
suất của công ty. Nghiên cứu hoạt động của các doanh nghiệp tại Trung Quốc, Park & Luo (2001) cho thấy 
kết quả thực nghiệm phức tạp rằng mặc dù các mối quan hệ cá nhân dẫn đến tăng trưởng doanh số, nhưng 
nó không ảnh hưởng đáng kể đến tăng trưởng lợi nhuận. Ngoài ra, họ phát hiện ra rằng các mối quan hệ cá 
nhân có lợi cho việc mở rộng thị trường và vị trí cạnh tranh của các công ty, nhưng không tăng cường hoạt 
động nội bộ. Trong một nghiên cứu về các công ty Ý của Sabatini (2008), mạng lưới không chính thức có 
mối liên hệ tiêu cực đối với năng suất lao động. 

Tóm lại, các nghiên cứu trước đây thường sử dụng cách tiếp cận trung bình để xem xét tác động của vốn 
xã hội đến TFP và có kết quả chưa rõ ràng. Có khá ít nghiên cứu xem xét ảnh hưởng của vốn xã hội đến tới 
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các thành tố của năng suất tại Việt Nam và điều này giới hạn sự hiểu biết của chúng ta về mối quan hệ giữa 
vốn xã hội và năng suất của doanh nghiệp, cùng với đó là những tác động không đồng nhất của vốn xã hội 
và loại hình vốn xã hội đến năng suất của doanh nghiệp. Vì vậy, nghiên cứu này bổ sung vào các khoảng 
trống nghiên cứu trên bằng cách tiếp cận phân vị giúp cung cấp một cái nhìn toàn diện hơn về mối quan hệ 
giữa vốn xã hội và năng suất của doanh nghiệp tại Việt Nam.

3. Dữ liệu và phương pháp nghiên cứu
3.1. Dữ liệu
Nghiên cứu này sử dụng dữ liệu thu được từ các cuộc khảo sát được thực hiện giữa các doanh nghiệp 

vừa và nhỏ (SME) tại Việt Nam được Đại học Copenhagen ở Đan Mạch, Viện Quản lý Kinh tế Trung ương 
(CIEM) và Viện Khoa học Lao động và Xã hội (ILSSA) cùng nhau thực hiện các cuộc khảo sát. Bộ dữ liệu 
được sử dụng cung cấp một bộ sưu tập thông tin toàn diện được thu thập từ 10 tỉnh trên cả ba miền của Việt 
Nam: miền Bắc, miền Trung và miền Nam. Cụ thể, các cuộc khảo sát được thực hiện tại ba thành phố mỗi 
năm là Thành phố Hồ Chí Minh, Hà Nội và Hải Phòng, cùng với 7 tỉnh thành cũ là Nghệ An, Long An, Hà 
Tây1, Quảng Nam, Phú Thọ, Khánh Hòa và Lâm Đồng. Dữ liệu bảng cân bằng được tạo lập với 1600 doanh 
nghiệp, bởi việc kết nối dữ liệu điều tra doanh nghiệp tư nhân nhỏ và vừa trong 3 năm 2011, 2013 và 2015. 
Đây là bộ điều tra dữ liệu cung cấp đầy đủ các thông tin liên quan về các đặc tính của doanh nghiệp, loại 
hình sở hữu, kết quả hoạt động kinh doanh, và vốn xã hội.

Nguồn dữ liệu thứ hai được sử dụng trong nghiên cứu này là Chỉ số năng lực cạnh tranh cấp tỉnh của Việt 
Nam (PCI), đây là chỉ số được tính toán hàng năm của Phòng Thương mại và Công nghiệp Việt Nam (VCCI) 
từ năm 2007 với sự hỗ trợ của cơ quan Phát triển Quốc tế Hoa Kỳ (USAID). Chỉ số PCI đo lường chất lượng 
môi trường kinh doanh của 63 tỉnh thành tại Việt Nam và được tính toán bằng cách trung bình có trọng số 
của mười chỉ số thành phần khác nhau của quản trị địa phương.

3.2. Hồi quy phân vị
Những thông tin có giá trị có thể bị bỏ sót nếu chúng ta chỉ kiểm tra tác động trung bình có điều kiện 

(Conditional mean) của vốn xã hội đối với năng suất (Koenker & Hallock, 2001; McGuinness & Bennett, 
2007). Vì vậy, để xem xét các tác động không đồng nhất (heterogeneous effects) của vốn xã hội, nghiên cứu 
sử dụng mô hình hồi quy phân vị (QR:quantile regression).

   Qq (yit/xit) = αq + xitβq + IQjtβq +uitαq             (1)
Biến yit là năng suất của doanh nghiệp2. Vector xit đại diện cho một tập hợp các biến độc lập bao gồm vốn 

xã hội và các đặc điểm liên quan khác liên quan đến doanh nghiệp. Vốn xã hội được đo bằng tổng quy mô 
(số lượng) mạng lưới với các doanh nghiệp, ngân hàng, chính trị gia, công chức và các mối quan hệ khác. 
IQ đại diện cho chất lượng môi trường kinh doanh ở cấp tỉnh. Ngoài ra, uit đại diện cho các yếu tố không thể 
quan sát được ảnh hưởng đến năng suất của doanh nghiệp, chẳng hạn như chất lượng quản lý. QR cung cấp 
một cái nhìn toàn diện hơn về mối quan hệ giữa biến phụ thuộc và các biến giải thích tại các điểm khác nhau 
của phân phối của biến phụ thuộc (Koenker & Hallock, 2001). 

Thêm nữa, công cụ ước tính QR cho phép đánh giá liệu gia tăng số lượng và chất lượng của vốn xã hội 
sẽ làm tăng hay giảm năng suất theo các nhóm phân vị của năng suất (ví dụ nhóm doanh nghiệp năng suất 
cao, trung bình, thấp) hay không. Một ưu điểm quan trọng khác là QR cung cấp kết quả tin cậy hơn khi có 
bất thường về dữ liệu nghiên (dữ liệu ngoại lai - Outliers), trong khi các công cụ ước tính hồi quy tuyến tính 
khác có nhiều khả năng tạo ra các ước tính kém chính xác hơn nếu sai số của mô hình không theo phân phối 
chuẩn (Koenker, 2017). 

Nghiên cứu này sử dụng một quy trình hai bước và phương pháp bootstrap với dữ liệu mảng. Vì vậy, 
nghiên cứu nắm bắt một cách hiệu quả mối quan hệ giữa các biến giải thích và các phần trăm khác nhau 
trong phân bổ năng suất doanh nghiệp trong khi tính đến các yếu tố không được quan sát, bất biến theo thời 
gian (Canay, 2011).

4. Kết quả nghiên cứu
Bảng 1 trình bày kết quả của mô hình hồi quy phân vị tới năng suất nhân tố tổng hợp (TFP). Cột 1 của 

bảng 1 chỉ ra rằng vốn xã hội có mối quan hệ không có ý nghĩa thống kê với năng suất khi sử dụng ước lượng 
trung bình (OLS). Tuy nhiên, kết quả hoàn toàn khác biệt khi sử dụng cách tiếp cận phân vị. Vốn xã hội có 
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tác động tích cực và có ý nghĩa thống kê trong việc giải thích năng suất các nhân tố tổng hợp ở Việt Nam ở 
mức ý nghĩa 1% tại những doanh nghiệp có năng suất đủ cao. Vốn xã hội là tổng hợp các thước đo về lòng 
tin, sự cam kết, sự tham gia vào các tổ chức và mối quan tâm đến lợi ích chung. Một tập hợp các đặc điểm 
của cộng đồng như vậy có lợi cho việc giảm chi phí giao dịch, làm giảm việc quản lý rủi ro, tăng tốc độ và 
phạm vi của luồng thông tin, kiến thức, thúc đẩy tính linh hoạt, thúc đẩy hợp tác mang lại hiệu quả tổng hợp 
và giúp kết hợp hiệu quả các yếu tố sản xuất sẵn có, có tác động tích cực đến giá trị của năng suất (Przybyła, 
2020). Tuy nhiên vốn xã hội lại không có tác động đến năng suất tại phân vị thấp. Duy trì các mạng lưới xã 
hội giúp giảm bất cân xứng thông tin và giúp tất cả các thành viên về việc mở rộng các mối quan hệ xã hội 
cũng như học tập trong mạng lưới (Lehto & Oksa, 2004; Pham & Tavera, 2018). Thêm nữa, những doanh 
nghiệp có vốn xã hội cao thường có tỷ lệ luân chuyển nhân viên thấp hơn và có mối quan hệ tốt với các nhà 
cung cấp (Boudreaux, Clarke & Jha, 2021). Mối quan hệ trong mạng lưới cũng giúp gia tăng khả năng tiếp 
cận tín dụng của doanh nghiệp tư nhân tại Việt Nam (Pham &Tavera, 2018) và tất cả những điều này là nhân 
tố quan trọng thúc đẩy năng suất. Tuy nhiên, để duy trì các mạng lưới xã hội cần có các khoản chi phí nhất 
định và duy nhất những doanh nghiệp có tiềm lực và năng suất đủ lớn mới duy trì và phát huy hiệu quả của 
các mối quan hệ. 

5 

(số lượng) mạng lưới với các doanh nghiệp, ngân hàng, chính trị gia, công chức và các mối quan hệ khác. 
IQ đại diện cho chất lượng môi trường kinh doanh ở cấp tỉnh. Ngoài ra, uit đại diện cho các yếu tố không 
thể quan sát được ảnh hưởng đến năng suất của doanh nghiệp, chẳng hạn như chất lượng quản lý. QR cung 
cấp một cái nhìn toàn diện hơn về mối quan hệ giữa biến phụ thuộc và các biến giải thích tại các điểm khác 
nhau của phân phối của biến phụ thuộc (Koenker & Hallock, 2001).  

Thêm nữa, công cụ ước tính QR cho phép đánh giá liệu gia tăng số lượng và chất lượng của vốn xã hội sẽ 
làm tăng hay giảm năng suất theo các nhóm phân vị của năng suất (ví dụ nhóm doanh nghiệp năng suất 
cao, trung bình, thấp) hay không. Một ưu điểm quan trọng khác là QR cung cấp kết quả tin cậy hơn khi có 
bất thường về dữ liệu nghiên (dữ liệu ngoại lai - Outliers), trong khi các công cụ ước tính hồi quy tuyến 
tính khác có nhiều khả năng tạo ra các ước tính kém chính xác hơn nếu sai số của mô hình không theo phân 
phối chuẩn (Koenker, 2017).  

Nghiên cứu này sử dụng một quy trình hai bước và phương pháp bootstrap với dữ liệu mảng. Vì vậy, nghiên 
cứu nắm bắt một cách hiệu quả mối quan hệ giữa các biến giải thích và các phần trăm khác nhau trong phân 
bổ năng suất doanh nghiệp trong khi tính đến các yếu tố không được quan sát, bất biến theo thời gian 
(Canay, 2011). 

4. Kết quả nghiên cứu 
 

Bảng 1: Vai trò của vốn xã hội đến năng suất doanh nghiệp tư nhân nhỏ và vừa 

Biến giải thích TFP q10 q25 q50 q75 q90
(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Vốn xã hội 0,0006 0,0003 0,0003 0,0004** 0,0004** 0,0005+ 
(0,001) (0,000) (0,000) (0,000) (0,000) (0,000) 

Trả phí phi chính thức 0,0284 0,0204 0,0159 0,0223+ 0,0111 0,0010 
(0,088) (0,024) (0,014) (0,013) (0,014) (0,021) 

Xuất khẩu 0,1542 0,1068** 0,1213** 0,1400** 0,1891** 0,2488** 
(0,296) (0,033) (0,027) (0,023) (0,041) (0,056) 

Tuổi của doanh nghiệp -0,0740 -0,0636** -0,0823** -0,0749** -0,0712** -0,0674** 
(0,197) (0,019) (0,011) (0,009) (0,012) (0,016) 

Giới tính của chủ sở hữu -0,1986+ -0,1126** -0,1291** -0,1454** -0,1637** -0,1710** 
(0,116) (0,023) (0,012) (0,013) (0,015) (0,023) 

Quy mô doanh nghiệp 0,1547+ 0,1770** 0,1706** 0,1584** 0,1471** 0,1457** 
(0,093) (0,012) (0,007) (0,006) (0,007) (0,010) 

PCI 0,0067 0,0152** 0,0089** 0,0060* 0,0047** 0,0090** 
(0,012) (0,005) (0,003) (0,002) (0,002) (0,002) 

Hằng số 0,5658 -0,5786+ 0,3229+ 0,8042** 1,0962** 0,9665** 
(0,924) (0,350) (0,177) (0,152) (0,111) (0,146) 

Số quan sát 4.787 4.787 4.787 4.787 4.787 4.787 
R-squared 0,013      
Chú thích: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô 
hình cũng kiểm soát biến giả năm.  
Nguồn: Nhóm tác giả tính toán 
 

Bảng 1 trình bày kết quả của mô hình hồi quy phân vị tới năng suất nhân tố tổng hợp (TFP). Cột 1 của bảng 
1 chỉ ra rằng vốn xã hội có mối quan hệ không có ý nghĩa thống kê với năng suất khi sử dụng ước lượng 
trung bình (OLS). Tuy nhiên, kết quả hoàn toàn khác biệt khi sử dụng cách tiếp cận phân vị. Vốn xã hội có 

Để tìm hiểu sâu hơn vai trò của vốn xã hội, chúng tôi nghiên cứu ảnh hưởng các loại hình vốn xã hội, 
như vai trò của kết nối với các doanh nghiệp khác trong cộng đồng doanh nhân có tác động như thế nào 
đến năng suất. Kết quả cũng cho thấy mạng lưới kết nối giữa các doanh nghiệp cũng có tác động tích cực 
đến năng suất tại những phân vị cao của năng suất, trong khi đó chúng tôi không tìm thấy mối quan hệ có 
ý nghĩa thống kê của kết nối của doanh nghiệp với các nhà chính trị hoặc ngân hàng đối với năng suất của 
doanh nghiệp (Kết quả vui lòng xem phần phụ lục số 1, 2 và 3). Điều này có thể giải thích bởi sự thật rằng 
khi các chủ sở hữu hoặc nhà quản lý dành nhiều thời gian hơn để giao dịch với các cán bộ của chính phủ 
hoặc ngân hàng, họ có ít thời gian hơn cho các hoạt động quản lý, điều hành doanh nghiệp và điều này có 
thể dẫn tới mối quan hệ không thực sự có ý nghĩa thống kê giữa mạng lưới chính trị và năng suất của doanh 
nghiệp tư nhân.

Liên quan đến vai trò của các biến kiểm soát, xuất khẩu hàng hóa của doanh nghiệp cũng có tác động 
tích cực đối với TFP. Xuất khẩu hàng hóa giúp doanh nghiệp tiếp cận với thị trường rộng lớn hơn, tăng cạnh 
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tranh, thúc đẩy đổi mới sáng tạo, từ đó có thể tăng quy mô sản xuất kinh doanh, nâng cao năng suất (Farole 
& cộng sự, 2011). 

Trong khi doanh nghiệp có nhiều năm hoạt động trong thị trường có mối liên hệ ngược chiều với sự thay 
đổi của năng suất. Phát hiện này có thể là do các công ty trẻ hơn có thể dễ dàng thích ứng với những thay 
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PHỤ LỤC 
Phụ lục 1: Mạng lưới kinh doanh với các doanh nghiệp khác và năng suất doanh nghiệp 

Biến số TFP q10 q25 q50 q75 q90
(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Mạng lưới kinh doanh với 
các doanh nghiệp khác 

0,0006 0,0004 0,0003 0,0004** 0,0005** 0,0005*
(0,001) (0,000) (0,000) (0,000) (0,000) (0,000) 

Trả phí phi chính thức 0,0287 0,0203 0,0158 0,0221+ 0,0110 0,0026 
(0,088) (0,025) (0,013) (0,013) (0,015) (0,024) 

Xuất khẩu 0,1552 0,1069** 0,1295** 0,1408** 0,1923** 0,2529**
(0,297) (0,031) (0,027) (0,021) (0,039) (0,057) 

Tuổi doanh nghiệp  -0,0739 -0,0587** -0,0834** -0,0741** -0,0697** -0,0665** 
(0,197) (0,020) (0,012) (0,010) (0,012) (0,015) 

Giới tính chủ doanh nghiệp -0,1988+ -0,1107** -0,1273** -0,1430** -0,1638** -0,1691** 
(0,116) (0,024) (0,013) (0,014) (0,015) (0,023) 

Quy mô doanh nghiệp 0,1542+ 0,1746** 0,1690** 0,1576** 0,1481** 0,1446** 
(0,093) (0,011) (0,006) (0,005) (0,007) (0,010) 

PCI 0,0067 0,0152* 0,0087** 0,0058** 0,0045** 0,0089** 
(0,012) (0,006) (0,002) (0,002) (0,002) (0,002) 

Hằng số 0,5721 -0,5834 0,3374* 0,8133** 1,1109** 0,9682** 
(0,924) (0,383) (0,161) (0,126) (0,111) (0,145) 

Số quan sát 4.787 4.787 4.787 4.787 4.787 4.787 
R-squared 0,013      
Chú thích: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô hình cũng 
kiểm soát biến giả năm. 
Nguồn: Nhóm tác giả tính toán 

 

Phụ lục 2: Mạng lưới kết nối với cán bộ ngân hàng và năng suất doanh nghiệp 

Biến số TFP q10 q25 q50 q75 q90
(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Mạng lưới với ngân hàng -0,0057 -0,0045 -0,0055 0,0017 -0,00001 -0,0015
(0,014) (0,004) (0,004) (0,003) (0,003) (0,003)

Trả phí phi chính thức 0,0350 0,0286 0,0164 0,0241+ 0,0116 0,0130
(0,089) (0,022) (0,014) (0,012) (0,014) (0,022)

Xuất khẩu 0,1463 0,1082** 0,1161** 0,1356** 0,1923** 0,1999**
(0,300) (0,029) (0,027) (0,022) (0,036) (0,055)

Tuổi doanh nghiệp  -0,0722 -0,0529* -0,0840** -0,0686** -0,0678** -0,0632**
(0,199) (0,021) (0,013) (0,009) (0,011) (0,017)

Giới tính chủ doanh nghiệp -0,1824 -0,0940** -0,1142** -0,1347** -0,1510** -0,1490**
(0,117) (0,022) (0,012) (0,012) (0,014) (0,021)

Quy mô doanh nghiệp 0,1722+ 0,1913** 0,1849** 0,1699** 0,1607** 0,1587**
(0,094) (0,010) (0,006) (0,006) (0,007) (0,010)

PCI 0,0066 0,0151** 0,0072** 0,0059** 0,0049** 0,0086**
(0,012) (0,006) (0,003) (0,002) (0,002) (0,002)

Hằng số 0,5524 -0,6275+ 0,4059* 0,7719** 1,0535** 0,9502**
(0,931) (0,362) (0,184) (0,146) (0,115) (0,140)

Số quan sát 4.740 4.740 4.740 4.740 4.740 4.740
R-squared 0,013  
Chú thích: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô hình cũng 

Ghi chú:
1.Bộ dữ liệu khi bắt đầu được điều tra thì Hà Tây vẫn còn là một tỉnh riêng
2. Năng suất tổng hợp của doanh nghiệp được tính theo phương pháp của O’Donnell (2016), vui lòng xem phụ lục 5 
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Phụ lục 2: Mạng lưới kết nối với cán bộ ngân hàng và năng suất doanh nghiệp 
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Chú thích: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô hình cũng 
kiểm soát biến giả năm. 
Nguồn: Nhóm tác giả tính toán 

 

Phụ lục 3: Mạng lưới kết nối chính trị và năng suất 

Biến số TFP q10 q25 q50 q75 q90
(1) (2) (3) (4) (5) (6)

Mạng lưới kết nối chính trị 0,0022 0,0023 0,0009 0,0059* 0,0015 0,0001
(0,015) (0,004) (0,002) (0,003) (0,003) (0,004)

Trả phí phi chính thức 0,0294 0,0243 0,0093 0,0238* 0,0099 0,0064
(0,089) (0,023) (0,014) (0,012) (0,016) (0,023)

Xuất khẩu 0,1600 0,1191** 0,1348** 0,1461** 0,1988** 0,2345**
(0,299) (0,035) (0,026) (0,020) (0,038) (0,052)

Tuổi doanh nghiệp  -0,0746 -0,0566** -0,0809** -0,0763** -0,0723** -0,0624**
(0,198) (0,022) (0,012) (0,009) (0,012) (0,016)

Giới tính chủ doanh nghiệp -0,1929+ -0,1055** -0,1245** -0,1453** -0,1612** -0,1560**
(0,117) (0,021) (0,012) (0,012) (0,014) (0,023)

Quy mô doanh nghiệp 0,1648+ 0,1852** 0,1785** 0,1660** 0,1545** 0,1568**
(0,093) (0,012) (0,007) (0,005) (0,007) (0,010)

PCI 0,0068 0,0157** 0,0082** 0,0060** 0,0046** 0,0085**
(0,012) (0,006) (0,003) (0,002) (0,001) (0,002)

Hằng số 0,5571 -0,6397+ 0,3571* 0,7963** 1,1031** 0,9586**
(0,929) (0,372) (0,176) (0,144) (0,101) (0,150)

Số quan sát 4.760 4.760 4.760 4.760 4.760 4.760
R-squared 0,013  
Chú ý: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô hình cũng kiểm 
soát biến giả năm. 
Nguồn: Nhóm tác giả tính toán. 
 

Phụ lục 4: Thống kê mô tả các biến chính trong mô hình 
Biến số Số quan sát Giá trị trung bình Sai số chuẩn 
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Quy mô doanh nghiệp 0,1648+ 0,1852** 0,1785** 0,1660** 0,1545** 0,1568**
(0,093) (0,012) (0,007) (0,005) (0,007) (0,010)

PCI 0,0068 0,0157** 0,0082** 0,0060** 0,0046** 0,0085**
(0,012) (0,006) (0,003) (0,002) (0,001) (0,002)

Hằng số 0,5571 -0,6397+ 0,3571* 0,7963** 1,1031** 0,9586**
(0,929) (0,372) (0,176) (0,144) (0,101) (0,150)

Số quan sát 4.760 4.760 4.760 4.760 4.760 4.760
R-squared 0,013  
Chú ý: Các sai số chuẩn được lặp lại với 1000 lần; Mức ý nghĩa + ở mức 10%; * ở mức 5%; **ở mức 1%. Mô hình cũng kiểm 
soát biến giả năm. 
Nguồn: Nhóm tác giả tính toán. 
 

Phụ lục 4: Thống kê mô tả các biến chính trong mô hình 
Biến số Số quan sát Giá trị trung bình Sai số chuẩn 
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Phụ lục 4: Thống kê mô tả các biến chính trong mô hình 

Biến số Số quan sát Giá trị trung bình Sai số chuẩn 
TFP: Năng suất nhân tố tổng hợp 4.800 1,211 2,262 

Năng lực cạnh tranh cấp tỉnh (PCI) 4.800 59,323 4,376 
Vốn xã hội (tổng quy mô mạng lưới với các doanh nghiệp, ngân 
hàng, chính trị gia và công chức, khác) 

4.800 36,583 51,259 

Mạng lưới liên quan đến các doanh nghiệp trong và ngoài ngành 
kinh doanh 

4.800 28,84 44,85 

Mạng lưới với các cán bộ cơ quan chính phủ 4.772 1,51 2,54 

Mạng lưới với các cán bộ ngân hàng 4.752 1,23 2,85 

Tuổi của doanh nghiệp  4.799 2,60 10,746 
Quy mô doanh nghiệp (số lượng lao động) 4.800 1,716 1,14 

 
 

Phụ lục 5: Đo lường TFP 

Nghiên cứu này tính toán năng suất tổng hợp TFP dựa trên phương pháp của O’Donnell (2016). Trong trường 
hợp tổng quát, giả sử có N hãng sản xuất (n = 1,2,…,N) trong T giai đoạn (t=1,2,…,T). Quá trình sản xuất đòi 

hỏi K đầu vào (x ∈  ℝ��) để tạo ra Q đầu ra (y ∈  ℝ�
�) tương ứng, ta có một tập hợp các điểm có thể sản xuất và 

được gọi là tập công nghệ trong giai đoạn t với N hãng và được định nghĩa là: 

                                   Ʈt = [(xt, yt) ∈  ℝ�
��� | xt có thể sản xuất yt]  

Với một đầu ra và hàm log-distance được cho bởi hàm Cobb-Douglas (CD) sau: 

        𝐿𝐿𝐿𝐿𝐿𝐿�� �𝑥𝑥��, 𝑞𝑞��, 𝑧𝑧��� = 𝑙𝑙𝐿𝐿𝑞𝑞�� −  ∅� −  𝜆𝜆𝜆𝜆 − ∑ 𝛾𝛾�𝑙𝑙𝐿𝐿𝑧𝑧������� − ∑ 𝛽𝛽�𝑙𝑙𝐿𝐿𝑥𝑥�������    

Tại đó ∅ là tác động cố định theo vùng kinh tế và loại hình kinh doanh, λ là xu hướng biến động theo thời gian 
của công nghệ (hoặc thể chế), γ là các đặc tính biến đổi về môi trường kinh doanh (chỉ số năng lực cạnh tranh 
cấp tỉnh), β là hệ số các yếu tố sản xuất (lao động, vốn, vốn con người). Trong trường hợp này, sự thay đổi của 
TFP của hãng n năm t so với hãng k năm s (trước đó) sẽ trở thành:

         𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇𝑇���� =  ���
���

∏ �����
����

�������    

Tại đó, 𝜆𝜆� =  𝛽𝛽�/𝑟𝑟 và r = ∑ 𝛽𝛽�����  là độ co giãn theo quy mô. Trong bài báo này, chúng tôi ước tính các tham 
số β bằng phương pháp phân tích biên ngẫu nhiên (SFA). 
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Tóm tắt:
Chuyển đổi số là một giải pháp then chốt thúc đẩy phát triển bền vững nông nghiệp Việt Nam. 
Một trong những yếu tố quan trọng ảnh hưởng tới quá trình chuyển đổi số trong nông nghiệp là 
nhận thức của nông hộ về chuyển đổi số. Nghiên cứu này được thực hiện nhằm đo lường nhận 
thức của nông dân về chuyển đổi số và phân tích các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển 
đổi số. Nghiên cứu tiến hành điều tra 230 nông dân trên địa bàn tỉnh Thái Bình, xây dựng bộ 
câu hỏi gồm 35 câu để đánh giá nhận thức về chuyển đổi số của nông dân. Kết quả chỉ ra rằng 
nhận thức của người dân chưa cao với số điểm là 15,8/35 điểm.  Sử dụng phương pháp phân 
tích cụm và hồi quy Logit, nghiên cứu chỉ ra rằng trình độ học vấn, hình thức sản xuất, mức độ 
thành thạo thiết bị công nghệ, sự tham gia các chương trình đào tạo tập huấn, thăm quan mô 
hình thí điểm về chuyển đổi số, quy mô đất đai là những yếu tố tác động tới nhận thức về chuyển 
đổi số của nông hộ. 
Từ khóa: Chuyển đổi số, nhận thức, nông dân, nông nghiệp số, Thái Bình
Mã JEL: D13

Farmers’ understanding of digital transformation in the agricultural sector: The case of 
Thai Binh
Abstract:
Digital transformation is an important solution to sustainable agriculture in Vietnam. One of the 
key factors influencing it is the farmer’s understanding. This research is conducted to measure 
farmers’ understanding of digital transformation and analyze determinants influencing the 
understanding. By surveying 230 farmers in Thai Binh province and designing a questionnaire 
of 35 items to assess farmers’ understanding of digital transformation, the study shows that 
the understanding is not high with a score of 15.8/35 points. By using cluster analysis and 
Logit regression, the research reveals that educational level, farming types, proficiency in using 
technological equipment, participation in training programs, visiting pilot models on digital 
transformation and land size are the determinants influencing farmers’ understanding of digital 
transformation.
Keywords: Digital transformation, understanding, farmers, digitalized agriculture, Thai Binh
JEL Code: D13

1. Đặt vấn đề
Sự bùng nổ của cuộc cách mạng công nghiệp lần thứ tư đã thúc đẩy nông nghiệp chuyển đổi từ phương 

thức sản xuất truyền thống sang nông nghiệp ứng dụng công nghệ số. Quá trình chuyển dịch này đã trở thành 
xu hướng tất yếu và là chiến lược quan trọng ở cả cấp độ toàn cầu (Trendov & cộng sự, 2019; World Bank, 
2017), khu vực (European Commission, 2019) cũng như cấp quốc gia (Burra & cộng sự, 2021; Kendall & 
cộng sự, 2022; McCampbell & cộng sự, 2023). Nhiều nghiên cứu đã chỉ ra rằng, chuyển đổi số đã góp phần 
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chuyển đổi hệ thống nông sản, thực phẩm của nhiều quốc gia (Klerkx & Begemann , 2020). Tuy nhiên, bài 
học rút ra từ các cuộc cách mạng công nghệ trong quá khứ cho thấy cần phải thận trọng vì chuyển đổi trong 
nông nghiệp có thể tạo ra các tác động không mong muốn về mặt kinh tế, xã hội và sinh thái (Cowie & cộng 
sự, 2020; Prause & cộng sự, 2020). Do vậy, để thực hiện có hiệu quả quá trình chuyển đổi số trong nông 
nghiệp, trước tiên cần có nhận thức đúng đắn của nông dân, đối tượng chịu tác động trực tiếp và là trung tâm 
của quá trình chuyển đổi số trong nông nghiệp.

Để bắt kịp xu hướng chung của thế giới, năm 2020 Chính phủ Việt Nam đã phê duyệt “Chương trình 
chuyển đổi số quốc gia đến năm 2025, định hướng đến năm 2030” với ba trụ cột: Kinh tế số - Chính quyền 
số - Xã hội số. Nông nghiệp là một trong tám ngành được ưu tiên của Chương trình với kì vọng sẽ mang lại 
những lợi ích cơ bản như: tăng năng suất và chất lượng, tiết kiệm tài nguyên, giảm chi phí; tạo sản phẩm 
mới, dịch vụ mới, tăng hiệu quả hoạt động của chuỗi giá trị sản phẩm nông nghiệp; hướng tới giao dịch minh 
bạch và thiết thực hơn, đảm bảo quyền lợi của các bên; tạo cơ hội việc làm và giúp tái cơ cấu nông nghiệp 
(Đỗ Kim Chung, 2021). Mặc dù vậy, các nghiên cứu về chuyển đổi số trong lĩnh vực nông nghiệp còn rất 
hạn chế. Một vài nghiên cứu nhỏ lẻ mới chỉ tập trung phân tích việc ứng dụng các công nghệ số và lợi ích 
mang lại cho các tác nhân hưởng lợi từ quá trình chuyển đổi số trong nông nghiệp (Hung Gia Hoang & Hoa 
Dang Tran, 2023; Burra & cộng sự, 2021). Đánh giá nhận thức của nông dân về chuyển đổi số trong nông 
nghiệp chưa được thực hiện ở bất kỳ nghiên cứu nào.

Bài viết này nhằm mục đích đánh giá thực trạng và các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của nông dân về 
chuyển đổi số (CĐS) trong nông nghiệp. Nghiên cứu lựa chọn tỉnh Thái Bình là trường hợp nghiên cứu điểm 
bởi đây là địa phương có thế mạnh về sản xuất nông nghiệp. Thái Bình cũng là một trong những tỉnh đầu tiên 
cụ thể Chương trình chuyển đổi số quốc gia bằng việc ban hành Nghị quyết số 02-NQ/TU ngày 19 tháng 11 
năm 2021 về chuyển đổi số tỉnh Thái Bình đến năm 2025, định hướng đến năm 2030 và Đề án Chuyển đổi 
số tỉnh Thái Bình đến năm 2025, định hướng đến năm 2030 (Tỉnh ủy Thái Bình, 2021; Ủy ban nhân dân tỉnh 
Thái Bình, 2022). Đến nay, dữ liệu của các lĩnh vực đã được cập nhật lên hệ thống cơ sở dữ liệu dùng chung 
của tỉnh Thái Bình. Lĩnh vực trồng trọt cập nhật 34 vùng trồng với các thông tin về mã vùng, tên vùng, địa 
điểm, diện tích, cây trồng chính, vụ trồng. Lĩnh vực thủy sản đã cập nhật 03 khu neo đậu tàu thuyền (Diêm 
Điền; Mỹ Lộc; Cửa Lân). Lĩnh vực đê điều đã cập nhật thông tin 70 kho, bãi vật tư, 86 điếm canh đê, 6 trạm 
thủy văn, 22 trạm quản lý đê, 155 kè. Lĩnh vực thủy lợi đã cập nhật 87 trạm bơm; 374 cống các loại; diện 
tích tưới, tiêu của 8 huyện, thành phố (Sở Nông nghiệp và Phát triển nông thôn tỉnh Thái Bình, 2024). Tuy 
nhiên, để sử dụng có hiệu quả nguồn thông tin này, rất cần thiết phải nâng cao nhận thức của người dân. Việc 
xác định đúng nhận thức của nông dân cũng như các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của nông dân là cơ sở 
quan trọng để đề xuất các giải pháp nâng cao nhận thức cho nông dân về chuyển đổi số, góp phần đẩy mạnh 
quá trình chuyển đổi số tỉnh Thái Bình.

2. Tổng quan nghiên cứu
2.1. Chuyển đổi số trong nông nghiệp
Ngân hàng Thế giới (World Bank) cho rằng chuyển đổi số trong nông nghiệp là quá trình tích hợp và ứng 

dụng công nghệ số (dữ liệu lớn, điện toán đám mây, internet vạn vật…) vào toàn bộ hoạt động của ngành, 
làm thay đổi cách thức quản lý, sản xuất và tiêu thụ sản phẩm từ truyền thống sang hiện đại (World Bank, 
2017, 2019).

Chuyển đổi số trong nông nghiệp mang lại nhiều lợi ích lớn cho nông nghiệp như: (i) Tạo ra sự liên tục 
trong sản xuất - kinh doanh, không kể thời gian hay không gian nhờ ứng dụng và duy trì các công nghệ quản 
lý và giám sát tiên tiến; (ii) Tăng hiệu lực, hiệu quả của giám sát nhờ cung cấp dữ liệu thời gian thực cho 
chuỗi cung ứng thời gian thực của nền nông nghiệp thời gian thực; (iii) Tăng năng suất và chất lượng, tiết 
kiệm nguồn lực, giảm chi phí; (iv) Ít lệ thuộc vào không gian và thời gian; (v) Kết nối tốt hơn: chiều dọc và 
ngang của chuỗi giá trị; (vi) Minh bạch và tiện lợi; và (vii) Giúp tái cấu trúc nông nghiệp chuyển tăng trường 
dựa vào tài nguyên sang công nghệ (Đỗ Kim Chung, 2021; Klerkx & Begemann, 2020). 

Bên cạnh những lợi ích mà chuyển đổi số mang lại, Vũ Thị Hải & cộng sự (2023) chỉ ra rằng chuyển đổi 
số ở Việt Nam được ứng dụng ở mức chưa cao trong tất cả các khâu từ sản xuất, chế biến, xúc tiến thương 
mại đến quản lý. Hơn nữa, những khó khăn về quy mô, nguồn tài chính, cơ sở hạ tầng, nhân lực chuyên môn 
và nhận thức làm cho quá trình chuyển đổi số còn chậm và chưa đạt kỳ vọng. 

2.2. Các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của hộ
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Nghiên cứu của Phạm Thị Kim Ngọc (2021) đánh giá nhận thức của người lao động trong các doanh 
nghiệp nông nghiệp về chuyển đổi số chỉ ra rằng 30% số người tham gia trả lời phỏng vấn chưa hiểu rõ nội 
hàm đầy đủ về khái niệm chuyển đổi số, mặc dù họ hiểu biết sự cần thiết về chuyển đổi số. 

Hung Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) chỉ ra rằng internet và kết nối/không dây, ứng dụng di động 
và nền tảng kỹ thuật số là những công nghệ kỹ thuật số phổ biến được nông hộ sử dụng ở Việt Nam. Đây 
cũng là những công nghệ kỹ thuật số hiệu quả nhất để giải quyết các vấn đề về sản xuất và tiếp thị trong 
nông nghiệp. Nghiên cứu cũng đưa ra kết luận rằng các chủ hộ có tuổi đời thấp hơn, có trình độ học vấn cao 
hơn, tương tác với các nhà khoa học và sở hữu các trang trại lớn, có điều kiện tốt hơn để áp dụng các công 
nghệ kỹ thuật số của internet và kết nối/không dây, ứng dụng di động và nền tảng kỹ thuật số tốt hơn. Do 
đó, việc cung cấp các khóa đào tạo về sử dụng công nghệ kỹ thuật số trong nông nghiệp có tính đến các đặc 
điểm nhân khẩu học, kinh tế xã hội và thể chế của các nông hộ khi thiết kế và thực hiện là một chiến lược 
khuyến nông phù hợp có thể thúc đẩy nông hộ áp dụng công nghệ kỹ thuật số để quản lý hệ thống sản xuất 
và tiếp thị nông nghiệp.

Abdul-Rahim & cộng sự (2023) chỉ ra rằng giới tính, sự liên kết với nhóm nông dân, khả năng tiếp cận 
các dịch vụ khuyến nông và quyền sở hữu/tiếp cận điện thoại di động sẽ làm tăng khả năng tham gia vào 
các dịch vụ kỹ thuật số trong lĩnh vực nông nghiệp của nông hộ ở Châu Phi. Gumbi & cộng sự (2023) phát 
hiện ra rằng hầu hết nghiên cứu tập trung vào các vấn đề liên quan đến đến cơ sở hạ tầng kỹ thuật số, khả 
năng chi trả và mức độ phát triển công nghệ số, nhưng rất ít nghiên cứu hướng vào nhận thức của nông hộ 
về chuyển đổi số. 

Như vậy, các nghiên cứu trước đây đã phân tích về chuyển đổi số nói chung và chuyển đổi số trong lĩnh 
vực nông nghiệp nói riêng. Tuy nhiên, vẫn còn tồn tại một vài khoảng trống nghiên cứu. Thứ nhất, các 
nghiên cứu trước đây chỉ tập trung vào phân tích các yếu tố ảnh hưởng đến việc áp dụng công nghệ số trong 
lĩnh vực nông nghiệp của nông hộ nhưng chưa có nghiên cứu nào đánh giá mức độ nhận thức của nông hộ 
về chuyển đổi số. Trong khi đó, nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ ở các quốc gia đang phát triển như 
Việt Nam còn ở mức thấp, là một rào cản lớn trong quá trình chuyển đổi số. Do đó, nghiên cứu này xây 
dựng hệ thống các câu hỏi nhằm đánh giá nhận thức của người nông dân về chuyển đổi số. Thứ hai, chưa 
có nghiên cứu phân tích các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của nông dân về chuyển đổi số trong lĩnh vực 
nông nghiệp. Nghiên cứu này sẽ tìm ra các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số của nông dân. 
Đây là cơ sở đề xuất các giải pháp nhằm nâng cao nhận thức của nông dân về chuyển đổi số, góp phần đẩy 
mạnh quá trình chuyển đổi số trong nông nghiệp.  

3. Phương pháp nghiên cứu
3.1. Chọn điểm và mẫu nghiên cứu
Nghiên cứu lựa chọn 4 huyện: Đông Hưng, Quỳnh Phụ, Thái Thụy và Vũ Thư làm điểm nghiên cứu. 

Trong đó, Thái Thụy đại diện cho vùng nuôi trồng thủy sản, Quỳnh Phụ đại diện cho vùng trồng trọt theo 
chuỗi liên kết với doanh nghiệp nông nghiệp, Đông Hưng và Vũ Thư là 2 huyện đại diện cho vùng chăn 
nuôi quy mô lớn trên địa bàn tỉnh. 

Số lượng mẫu được xác định theo công thức của Tabachnick & cộng sự (2013) đề xuất: N>50+8m, trong 
đó N là số mẫu cần thu thập, m là số biến được sử dụng trong mô hình hồi quy. Số biến độc lập sử dụng 
trong mô hình hồi quy là m=8, số mẫu tối thiểu cần thu thập là 114 mẫu. Tuy nhiên, để đảm bảo chất lượng 
của mô hình hồi quy, tác giả quyết định thu thập 230 mẫu, nhiều hơn số mẫu cần thiết. 

Theo danh sách các hộ nông dân năm 2022 do phòng nông nghiệp các huyện cung cấp, chúng tôi tiến 
hành lựa chọn ngẫu nhiên 230 mẫu, trong đó Đông Hưng 59 mẫu, Quỳnh Phụ 57 mẫu, Thái Thụy 60 mẫu, 
Vũ Thư 54 mẫu. Số lượng mẫu của từng huyện được xác định dựa vào tỷ lệ nông hộ giữa các huyện năm 
2022. 

3.2. Phương pháp phân tích số liệu 
Căn cứ vào các nội dung trong chương trình chuyển đổi số quốc gia đến năm 2025, định hướng đến năm 

2030 do Chính phủ (2020) phê duyệt và bộ chỉ số đánh giá chuyển đổi số của các Bộ, cơ quan ngang bộ, cơ 
quan thuộc chính phủ, các tỉnh, thành phố trực thuộc trung ương và của quốc gia do Bộ thông tin và truyền 
thông (2022) ban hành, nghiên cứu này xây dựng bộ câu hỏi xác định nhận thức bao gồm 35 câu hỏi được 
chia thành 05 nhóm chính bao gồm: bản chất của chuyển đổi số, công nghệ số, dịch vụ công trực tuyến, sàn 
thương mại điện tử và ngân hàng điện tử để đánh giá nhận thức của nông dân về chuyển đổi số (Phụ lục 1). 
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Với mỗi câu hỏi, người trả lời sẽ đưa ra 1 trong 3 lựa chọn là đúng, sai hoặc không biết. So sánh với đáp án, 
mỗi câu trả lời đúng sẽ được tính 01 điểm, mỗi câu trả lời sai hoặc không biết được 0 điểm. 

Điểm nhận thức về chuyển đổi số của nông dân được đánh giá theo 05 nhóm. Có nhiều cách để phân loại 
nông dân thành các mức độ nhận thức khác nhau. Ví dụ có thể cộng tổng điểm của tất cả các nhóm biến 
rồi phân chia theo 4 phân vị. Tuy nhiên làm như vậy thì chưa phù hợp vì tổng điểm tối đa của từng nhóm 
biến là khác nhau (có nhóm 5 điểm, có nhóm 10 điểm). Phân tích cụm (cluster analysis) sẽ sử dụng thuật 
toán để phân loại nhận thức của nông dân theo cùng lúc 05 nhóm. Những nông dân trong cùng 1 cụm sẽ có 
những đặc điểm tương đối giống nhau và đặc điểm của cụm đó sẽ có sự khác biệt lớn đối với đặc điểm của 
cụm khác (Romesburg, 2004). Từ kết quả chấm điểm của 05 nhóm biến, chúng tôi sử dụng phân tích cụm 
để thuật toán tự phân loại nhận thức về chuyển đổi số thành các cụm. Sau khi phân cụm, biểu đồ hình cây 
Dendrogram sẽ cho thấy bằng trực quan số lượng cụm có thể được tạo ra (Romesburg, 2004). 

Kết quả phân tích cụm gợi ý phân chia nông dân thành 02 cụm (nhận thức cao và nhận thức thấp). Do đó, 
để phân tích các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của nông dân (biến nhị phân), chúng tôi sử dụng mô hình 
hồi quy logistic (Long & Freese, 2006). Mô hình này có thể được viết như sau:
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Trong đó pi là xác suất hộ thứ i đạt được mức nhận thức cao; β là các hệ số cần được ước lượng trong 
mô hình; Xi là các biến độc lập. Các biến độc lập được tham khảo từ các nghiên cứu trước đây bao gồm: 
tuổi, giới tính, trình độ học vấn của chủ hộ, lĩnh vực sản suất, mức độ thành thạo trong việc sử dụng các 
sản phẩm công nghệ, các hỗ trợ của chính phủ trong chuyển đổi số, quy mô đất đai (Hung Gia Hoang 
& Hoa Dang Tran, 2023; Abdul-Rahim & cộng sự, 2023). 

4. Kết quả nghiên cứu và thảo luận 

4.1. Thực trạng nhận thức về chuyển đổi số của nông dân 

Nhìn chung, nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ ở mức chưa cao, cụ thể nhóm nhận thức về bản 
chất của chuyển đổi số đạt 4,6/10 điểm, nhóm các công nghệ số đạt 4,2/10 điểm, nhóm dịch vụ công 
trực tuyến đạt 2,4/5 điểm, nhóm sàn thương mại điện tử đạt 1,9/5 điểm và nhóm ngân hàng điện tử đạt 
2,7/5 điểm. Kết quả này cũng tương đồng với kết quả nghiên cứu của Phạm Thị Kim Ngọc (2021) rằng 
30% số người được hỏi đều mơ hồ về bản chất của chuyển đổi số mặc dù đều khẳng định chuyển đổi 
số là cần thiết.   

Kết quả phân tích cụm theo 05 biến nhận thức được biểu diễn bằng biểu đồ hình cây Dendrogram (Hình 
1) gợi ý rằng có thể phân chia nông dân thành 02 cụm. Đặc điểm của 2 cụm được trình bày trong Bảng 
1, theo đó điểm bình quân nhận thức về chuyển đổi số theo 05 nhóm của cụm 1 thấp hơn cụm 2. Sự 
chênh lệch điểm này được kiểm định bằng kiểm định t và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%. Từ đặc điểm 
này, cụm 1 và cụm 2 có thể được đặt tên lần lượt là “nhận thức thấp” và “nhận thức cao”. 

 
 

𝑙𝑙𝑙𝑙 𝑝𝑝𝑖𝑖
1 − 𝑝𝑝𝑖𝑖 = 𝛽𝛽𝛽𝛽𝑖𝑖  
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4.1. Thực trạng nhận thức về chuyển đổi số của nông dân
Nhìn chung, nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ ở mức chưa cao, cụ thể nhóm nhận thức về bản chất 

của chuyển đổi số đạt 4,6/10 điểm, nhóm các công nghệ số đạt 4,2/10 điểm, nhóm dịch vụ công trực tuyến 
đạt 2,4/5 điểm, nhóm sàn thương mại điện tử đạt 1,9/5 điểm và nhóm ngân hàng điện tử đạt 2,7/5 điểm. Kết 
quả này cũng tương đồng với kết quả nghiên cứu của Phạm Thị Kim Ngọc (2021) rằng 30% số người được 
hỏi đều mơ hồ về bản chất của chuyển đổi số mặc dù đều khẳng định chuyển đổi số là cần thiết.  

Kết quả phân tích cụm theo 05 biến nhận thức được biểu diễn bằng biểu đồ hình cây Dendrogram (Hình 
1) gợi ý rằng có thể phân chia nông dân thành 02 cụm. Đặc điểm của 2 cụm được trình bày trong Bảng 1, 
theo đó điểm bình quân nhận thức về chuyển đổi số theo 05 nhóm của cụm 1 thấp hơn cụm 2. Sự chênh lệch 
điểm này được kiểm định bằng kiểm định t và có ý nghĩa thống kê ở mức 1%. Từ đặc điểm này, cụm 1 và 
cụm 2 có thể được đặt tên lần lượt là “nhận thức thấp” và “nhận thức cao”.
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      Hình 1:  Biểu đồ hình cây Dendrogram 

 
 

 
 

Bảng 1: Điểm bình quân nhận thức về chuyển đổi số 
Các biến Cụm 1 

(Nhận thức thấp) 
Cụm 2 

(Nhận thức cao) Chung Chênh lệch 
(cụm 1-cụm2) 

Bản chất của chuyển đổi số 3,6 5,3 4,6 -1,8*** 
Các công nghệ số 1,3 6,4 4,2 -5,1*** 
Dịch vụ công trực tuyến 1,6 3,0 2,4 -1,4*** 
Sàn thương mại điện tử 1,3 2,4 1,9 -1,1*** 
Ngân hàng điện tử 1,5 3,6 2,7 -2,1*** 
Tổng 9.3 20,7 15,88  

Chú thích: Kiểm định t so sánh giá trị bình quân điểm nhận thức của cụm 1 và cụm 2; *** p<0.01; ** p<0,05; * 
p<0,1. 
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Mối quan hệ giữa mức độ nhận thức về chuyển đổi số với đặc điểm nhân khẩu học của hộ được trình bày 
trong Bảng 2. Giới tính không có mối quan hệ với mức độ nhận thức về chuyển đổi số. Trong khi đó, nghiên 
cứu của Abdul-Rahim & cộng sự (2023) lại chỉ ra kết quả rằng giới tính có tác động đến việc tham gia vào 
các dịch vụ kỹ thuật số trong lĩnh vực nông nghiệp. Tuổi của chủ hộ có mối quan hệ với mức độ nhận thức 
về chuyển đổi số, theo đó, độ tuổi trung bình của chủ hộ trong nhóm nhận thức cao là 54,7 tuổi, thấp hơn so 
với nhóm nhận thức thấp là 59,2 tuổi. Trình độ học vấn cũng có mối quan hệ với nhận thức về chuyển đổi 
số, theo đó, trình độ học vấn càng cao thì càng nhận thức tốt hơn về chuyển đổi số. Hung Gia Hoang & Hoa 
Dang Tran (2023) cũng đã chỉ ra ảnh hưởng của tuổi tác và trình độ học vấn đến việc áp dụng công nghệ 
số vào sản xuất nông nghiệp. Sự khác biệt về số lao động gia đình của nhóm nhận thức thấp và nhận thức 
cao không có ý nghĩa thống kê. Sự khác biệt này cũng chưa được tìm ra trong các nghiên cứu trước đây của 
Hung Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) và Abdul-Rahim & cộng sự (2023). 

Mối quan hệ giữa nhận thức về chuyển đổi số và đặc điểm sản xuất được mô tả trong Bảng 2, theo đó, 
nhóm nhận thức cao có quy mô vốn đầu tư trong lĩnh vực nông nghiệp, diện tích đất đai, thu nhập từ nông 
nghiệp và phi nông nghiệp cao hơn so với nhóm nhận thức thấp. Có thể thấy rằng, sản xuất nông nghiệp 
với quy mô lớn rất cần thiết phải áp dụng các tiến bộ khoa học kỹ thuật, đặc biệt là công nghệ số (Đỗ Kim 
Chung, 2021). Hơn nữa, nông dân cũng nhận thức được rằng chuyển đổi số giúp tăng năng suất và thu nhập 
nông nghiệp nên bản thân họ cũng thấy rằng cần phải trau dồi kiến thức về chuyển đổi số (Bolfe & cộng sự, 
2020).  

4.2. Các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số của nông dân
Các biến sử dụng trong mô hình Hồi quy Logit về các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của hộ về chuyển 

đổi số được trình bày trong Bảng 3. Kết quả mô hình hồi quy được trình bày trong Bảng 4. Hệ số phóng đại 
phương sai VIF (Phụ lục 2) cho thấy không có hiện tượng đa cộng tuyến trong mô hình. 
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      Hình 1:  Biểu đồ hình cây Dendrogram 

 
 

 
 

Bảng 1: Điểm bình quân nhận thức về chuyển đổi số 
Các biến Cụm 1 

(Nhận thức thấp) 
Cụm 2 

(Nhận thức cao) Chung Chênh lệch 
(cụm 1-cụm2) 

Bản chất của chuyển đổi số 3,6 5,3 4,6 -1,8*** 
Các công nghệ số 1,3 6,4 4,2 -5,1*** 
Dịch vụ công trực tuyến 1,6 3,0 2,4 -1,4*** 
Sàn thương mại điện tử 1,3 2,4 1,9 -1,1*** 
Ngân hàng điện tử 1,5 3,6 2,7 -2,1*** 
Tổng 9.3 20,7 15,88  

Chú thích: Kiểm định t so sánh giá trị bình quân điểm nhận thức của cụm 1 và cụm 2; *** p<0.01; ** p<0,05; * 
p<0,1. 
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Bảng 2: Đặc điểm nhân khẩu và sản xuất của hộ theo các mức độ nhận thức về chuyển đổi số 

 Đơn vị tính Cụm 1 Cụm 2 Kiểm định Chi2/  
Kiểm định T-test 

Giới tính Dummy NS 
     Nữ 57 75
     Nam 34 55
Tuổi Năm 59,2 54,7 *** 
Học vấn Biến định danh  
     THCS trở xuống 76 71 *** 
     THPT/trung cấp 23 40
     Cao đẳng, Đại học trở lên 1 19
Số lao động gia đình Người 2,8 2,9 NS 
Tổng vốn đầu tư nông nghiệp trong 03 
năm gần nhất 

Triệu đồng 
226,5 338,8

*** 

Diện tích đất đai Sào 8,7 21,4 *** 
Thu nhập từ nông nghiệp của hộ Triệu đồng/năm 93,4 312,2 ** 
Thu nhập phi nông nghiệp của hộ Triệu đồng/năm 37,0 160,5 *** 

Chú thích:  *** p<0,01; ** p<0,05; * p<0.1; NS: Không có ý nghĩa thống kê. Kiểm định Chi2 được thực hiện với 
các biến định danh hoặc dummy; Kiểm định T-test được thực hiện với các biến còn lại trong bảng.  
 

Mối quan hệ giữa mức độ nhận thức về chuyển đổi số với đặc điểm nhân khẩu học của hộ được trình 
bày trong Bảng 2. Giới tính không có mối quan hệ với mức độ nhận thức về chuyển đổi số. Trong khi 
đó, nghiên cứu của Abdul-Rahim & cộng sự (2023) lại chỉ ra kết quả rằng giới tính có tác động đến 
việc tham gia vào các dịch vụ kỹ thuật số trong lĩnh vực nông nghiệp. Tuổi của chủ hộ có mối quan hệ 
với mức độ nhận thức về chuyển đổi số, theo đó, độ tuổi trung bình của chủ hộ trong nhóm nhận thức 
cao là 54,7 tuổi, thấp hơn so với nhóm nhận thức thấp là 59,2 tuổi. Trình độ học vấn cũng có mối quan 
hệ với nhận thức về chuyển đổi số, theo đó, trình độ học vấn càng cao thì càng nhận thức tốt hơn về 
chuyển đổi số. Hung Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) cũng đã chỉ ra ảnh hưởng của tuổi tác và 
trình độ học vấn đến việc áp dụng công nghệ số vào sản xuất nông nghiệp. Sự khác biệt về số lao động 
gia đình của nhóm nhận thức thấp và nhận thức cao không có ý nghĩa thống kê. Sự khác biệt này cũng 
chưa được tìm ra trong các nghiên cứu trước đây của Hung Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) và 
Abdul-Rahim & cộng sự (2023).  

Mối quan hệ giữa nhận thức về chuyển đổi số và đặc điểm sản xuất được mô tả trong Bảng 2, theo đó, 
nhóm nhận thức cao có quy mô vốn đầu tư trong lĩnh vực nông nghiệp, diện tích đất đai, thu nhập từ 
nông nghiệp và phi nông nghiệp cao hơn so với nhóm nhận thức thấp. Có thể thấy rằng, sản xuất nông 
nghiệp với quy mô lớn rất cần thiết phải áp dụng các tiến bộ khoa học kỹ thuật, đặc biệt là công nghệ 
số (Đỗ Kim Chung, 2021). Hơn nữa, nông dân cũng nhận thức được rằng chuyển đổi số giúp tăng năng 
suất và thu nhập nông nghiệp nên bản thân họ cũng thấy rằng cần phải trau dồi kiến thức về chuyển đổi 
số (Bolfe & cộng sự, 2020).   

4.2. Các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số của nông dân 

Các biến sử dụng trong mô hình Hồi quy Logit về các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức của hộ về chuyển 
đổi số được trình bày trong Bảng 3. Kết quả mô hình hồi quy được trình bày trong Bảng 4. Hệ số phóng 
đại phương sai VIF (Phụ lục 2) cho thấy không có hiện tượng đa cộng tuyến trong mô hình.  

Bảng 3: Thống kê mô tả các biến sử dụng trong mô hình hồi quy Logit 
Các biến Giá trị 

trung bình 
Độ lệch 
chuẩn 

Nhỏ 
nhất 

Lớn 
nhất 

Biến phụ thuộc 
Mức độ nhận thức về chuyển đổi số (0= nhận thức thấp, 1=nhận thức cao) 

0,6 0,5 0 1 

Biến độc lập     
Giới tính (1=Nam, 2=Nữ) 1,4 0,5 1 2 
Tuổi (năm) 56,6 9,2 27 80 
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Về trình độ học vấn, so với chủ hộ có trình độ dưới trung học cơ sở (THCS) thì khi chủ hộ có trình độ 
cao đẳng, đại học trở lên làm tăng mức độ nhận thức về chuyển đổi số. Lý do là kiến thức về chuyển đổi số 
được giảng dạy phổ biến trong các trường cao đẳng, đại học hơn là trong các trường trung học cơ sở, trung 
học phổ thông (THPT), đặc biệt là ở các trường cao đẳng, đại học còn có cả các ngành, chuyên ngành liên 
quan đến chuyển đổi số và công nghệ thông tin.  

Hình thức sản xuất cũng là một yếu tố ảnh hưởng đến mức độ nhận thức về chuyển đổi số, theo đó so 
với hộ thuần nông thì hộ sản xuất kiêm nông nghiệp hoặc phi nông nghiệp làm tăng nhận thức về chuyển 
đổi số. Kết quả này có thể được lý giải rằng việc ứng dụng chuyển đổi số trong các ngành nghề như kinh 
doanh, công nghiệp, tiểu thủ công nghiệp đang ngày càng phổ biến (Phạm Thị Kim Ngọc, 2021), thúc đẩy 
chủ hộ kiêm nông nghiệp và phi nông nghiệp tìm hiểu về các công nghệ số để áp dụng vào hoạt động sản 
xuất, kinh doanh. 

Mức độ thành thạo trong việc sử dụng máy tính, điện thoại thông minh càng cao thì nhận thức về chuyển 
đổi số càng tốt. Máy tính, điện thoại thông minh là một công cụ hỗ trợ đắc lực cho chuyển đổi số nói chung 
và trong lĩnh vực nông nghiệp nói riêng. Việc sử dụng thành thạo máy tính, điện thoại thông minh giúp cho 
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Bảng 3: Thống kê mô tả các biến sử dụng trong mô hình hồi quy Logit 
Các biến Giá trị 

trung bình 
Độ lệch 
chuẩn 

Nhỏ 
nhất 

Lớn 
nhất 

Biến phụ thuộc 
Mức độ nhận thức về chuyển đổi số (0= nhận thức thấp, 1=nhận thức cao) 

0,6 0,5 0 1 

Biến độc lập     
Giới tính (1=Nam, 2=Nữ) 1,4 0,5 1 2 
Tuổi (năm) 56,6 9,2 27 80 
Trình độ học vấn (1=THCS trở xuống, 2=THPT/trung cấp/nghề, 3=cao đẳng, đại học trở lên 1,4 0,7 1 3 
Hình thức sản xuất (1=hộ thuần nông, 2=hộ kiêm nông nghiệp và phi nông nghiệp) 1,3 0,5 1 2 
Mức độ thành thạo máy tính, điện thoại thông minh (điểm) 34,3 13,0 14 70 
Được giới thiệu phần mềm, ứng dụng trong sản xuất, kinh doanh (lần) 0,8 1,2 0 6 
Tham gia khóa đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong sản xuất (lần) 0,7 1,1 0 5 
Tham gia mô hình thí điểm về chuyển đổi số 1,5 0,8 0 2 
Tổng diện tích đất đai (sào) 15,9 39,7 0,3 50 
Nguồn: Tổng hợp từ số liệu điều tra 2023. 
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Bảng 4: Kết quả mô hình hồi quy Logit về các yếu tố  
ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số của nông dân 

Các biến Hệ số hồi quy Sai số chuẩn 
Giới tính (Nữ) 0,21 0,39 
Tuổi  0,01 0,03 
Trình độ học vấn (Nhóm cơ sở là THCS trở xuống)   
         THPT/trung cấp/ nghề -0,31 0,45 
         Cao đẳng/ đại học trở lên 2,20* 1,30 
Hình thức sản xuất (Hộ kiêm nông nghiệp và phi nông nghiệp) 1,15** 0,45 
Mức độ thành thạo máy tính, điện thoại thông minh 0,08*** 0,02 
Được giới thiệu phần mềm, ứng dụng trong sản xuất, kinh doanh 0,06 0,24 
Tham gia khóa đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong sản xuất 0,51* 0,29 
Tham gia mô hình thí điểm về chuyển đổi số 1,91*** 0,41 
Tổng diện tích đất đai 0,04** 0,02 
Constant -7,05 2,18 
Số quan sát 230 
LR chi2(10) 123,41 
Prob > chi2 0,0000 
Pseudo R2 0,3919 
Log likelihood -95,7556 

Chú thích: *** p<0,01; ** p<0,05; * p<0,1. 

Về trình độ học vấn, so với chủ hộ có trình độ dưới trung học cơ sở (THCS) thì khi chủ hộ có trình độ 
cao đẳng, đại học trở lên làm tăng mức độ nhận thức về chuyển đổi số. Lý do là kiến thức về chuyển 
đổi số được giảng dạy phổ biến trong các trường cao đẳng, đại học hơn là trong các trường trung học 
cơ sở, trung học phổ thông (THPT), đặc biệt là ở các trường cao đẳng, đại học còn có cả các ngành, 
chuyên ngành liên quan đến chuyển đổi số và công nghệ thông tin.   

Hình thức sản xuất cũng là một yếu tố ảnh hưởng đến mức độ nhận thức về chuyển đổi số, theo đó so 
với hộ thuần nông thì hộ sản xuất kiêm nông nghiệp hoặc phi nông nghiệp làm tăng nhận thức về chuyển 
đổi số. Kết quả này có thể được lý giải rằng việc ứng dụng chuyển đổi số trong các ngành nghề như 
kinh doanh, công nghiệp, tiểu thủ công nghiệp đang ngày càng phổ biến (Phạm Thị Kim Ngọc, 2021), 
thúc đẩy chủ hộ kiêm nông nghiệp và phi nông nghiệp tìm hiểu về các công nghệ số để áp dụng vào 
hoạt động sản xuất, kinh doanh.  

Mức độ thành thạo trong việc sử dụng máy tính, điện thoại thông minh càng cao thì nhận thức về chuyển 
đổi số càng tốt. Máy tính, điện thoại thông minh là một công cụ hỗ trợ đắc lực cho chuyển đổi số nói 
chung và trong lĩnh vực nông nghiệp nói riêng. Việc sử dụng thành thạo máy tính, điện thoại thông 
minh giúp cho chủ hộ dễ dàng tiếp cận với các phần mềm, các ứng dụng để sử dụng các công nghệ số 
trong sản xuất kinh doanh. Theo Nguyễn Thị Hồng Gấm (2022), các công nghệ số hỗ trợ cho quá trình 
chuyển đổi số là trí tuệ nhân tạo, Internet vạt vật, dữ liệu lớn, điện toán đám mây, khối chuỗi; tất cả các 
công nghệ này đều được thực hiện trên các máy tính và điện thoại thông minh.  

Việc nông dân được giới thiệu phần mềm, ứng dụng không ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số 
nhưng được tham gia các khóa đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong sản xuất lại ảnh hưởng  đến nhận 
thức về chuyển đổi số của nông hộ. Theo đó, số lần tham gia tập huấn càng nhiều thì kiến thức chuyển 
đổi số càng tăng lên. Điều này có thể được lý giải như sau, nông dân được giới thiệu về phần mềm 
nhưng không được vận dụng theo cách cầm tay chỉ việc thì tiếp thu kiến thức sẽ khó khăn hơn. Trong 
khi đó, khi tham gia các lớp tập huấn thì nông dân được thao tác trên điện thoại thông minh, máy tính 
sẽ giúp họ nhớ lâu hơn. Hung Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) cũng chỉ ra rằng, nông dân được 
tương tác với các nhà khoa học, các chuyên gia có xu hướng áp dụng các công nghệ số trong nông 
nghiệp nhiều hơn. Đặc biệt, nông dân được tham gia các mô hình thí điểm về chuyển đổi số làm tăng 
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chủ hộ dễ dàng tiếp cận với các phần mềm, các ứng dụng để sử dụng các công nghệ số trong sản xuất kinh 
doanh. Theo Nguyễn Thị Hồng Gấm (2022), các công nghệ số hỗ trợ cho quá trình chuyển đổi số là trí tuệ 
nhân tạo, Internet vạt vật, dữ liệu lớn, điện toán đám mây, khối chuỗi; tất cả các công nghệ này đều được 
thực hiện trên các máy tính và điện thoại thông minh. 

Việc nông dân được giới thiệu phần mềm, ứng dụng không ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số 
nhưng được tham gia các khóa đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong sản xuất lại ảnh hưởng  đến nhận thức về 
chuyển đổi số của nông hộ. Theo đó, số lần tham gia tập huấn càng nhiều thì kiến thức chuyển đổi số càng 
tăng lên. Điều này có thể được lý giải như sau, nông dân được giới thiệu về phần mềm nhưng không được 
vận dụng theo cách cầm tay chỉ việc thì tiếp thu kiến thức sẽ khó khăn hơn. Trong khi đó, khi tham gia các 
lớp tập huấn thì nông dân được thao tác trên điện thoại thông minh, máy tính sẽ giúp họ nhớ lâu hơn. Hung 
Gia Hoang & Hoa Dang Tran (2023) cũng chỉ ra rằng, nông dân được tương tác với các nhà khoa học, các 
chuyên gia có xu hướng áp dụng các công nghệ số trong nông nghiệp nhiều hơn. Đặc biệt, nông dân được 
tham gia các mô hình thí điểm về chuyển đổi số làm tăng nhận thức của họ về chuyển đổi số. Với việc tham 
gia các mô hình thực tế, nông dân được quan sát trực tiếp cách thức vận hành của mô hình, được đặt câu hỏi 
và phản hồi về những ưu điểm, nhược điểm của mô hình. Đây là phương pháp rất tốt để cho người nông dân 
thấy được tầm quan trọng của chuyển đổi số trong nông nghiệp. 

Diện tích đất đai là một yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ, theo đó khi diện 
tích đất tăng lên, chủ hộ có nhận thức tốt hơn về chuyển đổi số. Các nghiên cứu trước đây của Hung Gia 
Hoang & Hoa Dang Tran (2023), Bolfe & cộng sự (2020) và Gumbi & cộng sự (2023) cũng khẳng định ảnh 
hưởng của quy mô sản xuất đến việc áp dụng công nghệ số trong lĩnh vực nông nghiệp. Khi quy mô canh 
tác càng lớn, việc áp dụng công nghệ số vào sản xuất là nhu cầu bức thiết nhằm cung cấp thông tin về môi 
trường, thời tiết, chất lượng đất đai để người nông dân nâng cao năng suất, chất lượng cây trồng, vật nuôi; 
tự động hóa quá trình sản xuất kinh doanh, quản lý, giám sát nguồn gốc, chuỗi cung ứng sản phẩm, đảm bảo 
nhanh chóng, minh bạch, chính xác, an toàn vệ sinh thực phẩm (Nguyễn Thị Hồng Gấm, 2022). 

5. Kết luận
Chuyển đổi số trong nông nghiệp Việt Nam đang là một xu thế tất yếu khách quan để hướng tới một nền 

nông nghiệp bền vững. Chuyển đổi số ở Việt Nam nói chung và tỉnh Thái Bình nói riêng mặc dù đã đạt được 
những thành quả nhất định, nhưng vẫn còn gặp nhiều khó khăn liên quan đến cơ sở hạ tầng, công nghệ số, 
nguồn nhân lực chuyển đổi số và nhận thức của người dân. Các nghiên cứu trước đây chủ yếu tập trung phân 
tích các yếu tố ảnh hưởng đến việc chấp nhận các công nghệ số trong nông nghiệp của nông hộ nhưng hầu 
như chưa có nghiên cứu nào đánh giá nhận thức về chuyển đổi số và các yếu tố ảnh hưởng đến nhận thức 
về chuyển đổi số của nông hộ. Đây là nghiên cứu đầu tiên tiến hành đo lường nhận thức của nông hộ về 
chuyển đổi số, kết quả của nghiên cứu đóng góp về mặt lý luận và thực tiễn, đề xuất các giải pháp nâng cao 
nhận thức về chuyển đổi số cho nông dân, góp phần thực hiện thành công kế hoạch chuyển đổi số quốc gia, 

Nghiên cứu sử dụng 35 câu hỏi được chia thành 05 nhóm bao gồm: bản chất chuyển đổi số, công nghệ 
số, dịch vụ công trực tuyến, sàn thương mại điện tử và ngân hàng điện tử để đánh giá mức độ nhận thức của 
nông hộ. Kết quả nghiên cứu chỉ ra rằng, mức độ nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ chưa cao, điểm 
nhận thức theo 05 nhóm lần lượt là: 4,6/10, 4,2/10, 2,4/5, 1,9/5 và 2,7/5. Sử dụng phương pháp phân tích 
cụm, nghiên cứu phân chia các hộ nông dân thành 02 nhóm là nhận thức thấp và nhận thức cao. Kết quả mô 
hình hồi quy logit chỉ ra rằng trình độ học vấn, hình thức sản xuất, mức độ thành thạo máy tính, smart phone, 
chương trình đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong nông nghiệp, sự tham gia mô hình thí điểm về chuyển đổi 
số, quy mô đất đai là những yếu tố tác động tới nhận thức về chuyển đổi số của nông hộ. 

Từ các kết quả trên, nghiên cứu đề xuất một số các giải pháp nâng cao nhận thức của nông hộ về chuyển 
đổi số. Thứ nhất, nâng cao trình độ và kỹ năng sử dụng các thiết bị công nghệ như máy tính, điện thoại thông 
minh thông qua các khóa đào tạo, tập huấn về áp dụng công nghệ thông tin và ứng dụng công nghệ số vào 
hoạt động sản xuất, kinh doanh nông nghiệp như trí tuệ nhân tạo, Internet vạn vật, dữ liệu lớn, điện toán đám 
mây, khối chuỗi. Thứ hai, cần xây dựng các mô hình thí điểm về chuyển đổi số như ứng dụng công nghệ IoT 
vào giám sát chăn nuôi, trồng trọt, kết nối trực tiếp nông dân sản xuất nhỏ với người tiêu dùng hoặc thương 
nhân. Bên cạnh đó, cần tổ chức cho nông dân tham quan các mô hình để rút ra các bài học thực tiễn cho việc 
áp dụng các mô hình chuyển đổi số trong nông nghiệp. Thứ ba, thúc đẩy mở rộng sản xuất nông nghiệp trên 
quy mô lớn, tạo ra động lực chuyển đổi số trong lĩnh vực nông nghiệp, từ đó nâng cao nhận thức của nông 
dân về chuyển đổi số. 
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PHỤ LỤC 
Phụ lục 1: Câu hỏi đánh giá nhận thức của nông dân về chuyển đổi số 

STT Thuật ngữ/thông tin về Đáp án 
1 Bản chất của chuyển đổi số: (10 điểm)  
a CĐS là số hóa các hoạt động sản xuất, chế biến, kinh doanh Đúng
b CĐS là biết sử dụng Zalo, Facebook Sai
c CĐS là áp dụng các công nghệ số Đúng
d CĐS là áp dụng các công thức, số học vào sản xuất, kinh doanh Sai
e CĐS là việc điều khiển bằng phần mềm trên máy tính hoặc điện thoại thông minh Sai
f CĐS là tăng cường liên kết để tiêu thụ sản phẩm Đúng
g CĐS là áp dụng máy móc, công nghệ tự động hoá Đúng
h CĐS là sử dụng nền tảng mạng internet Đúng
i CĐS là sản xuất theo hướng an toàn, bền vững Sai
k CĐS là chuyển đổi các văn bản thành số Sai
2 Các công nghệ số bao gồm: (10 điểm)  
a Trí tuệ nhân tạo (AI) Đúng
b Internet vạn vật (IoT) Đúng
c Biến đổi gen (GMO) Sai
d Dữ liệu lớn (Big data) Đúng
e Điện toán đám mây  Đúng
f Công nghệ ô tô  Sai
g Thiết bị cảm biến  Đúng
h Tự động hóa bằng Rô bốt Đúng
i Công nghệ máy bay  Sai
k Thực tế ảo  Đúng
3 Dịch vụ công trực tuyến là: (5 điểm)  
a Dịch vụ công trực tuyến là làm dịch vụ công trên mạng internet Đúng
b Dịch vụ công trực tuyến là thực hiện các thủ tục hành chính tại nhà Sai
c Dịch vụ công trực tuyến là không phải đến trụ sở cơ quan hành chính Đúng
d Dịch vụ công trực tuyến là cán bộ sẽ hướng dẫn làm dịch vụ công Sai
e Dịch vụ công trực tuyến là thực hiện online trên thiết bị thông minh Đúng
4 Sàn thương mại điện tử là: (5 điểm)  
a Mua - bán trên mạng internet Đúng
b Mua bán thực phẩm trên Zalo Sai
c Quét mã QR để kiểm tra COVID Sai
d Shopee, Vỏ sò, Lazada, Postmark.... Đúng
e Điện máy xanh  Sai
5 Ngân hàng điện tử là: (5 điểm)  
a Chuyển khoản trên mạng internet Đúng
b Gửi tiết kiệm trên mạng internet Đúng
c Vay tiền tại ngân hàng  Sai
d Thanh toán không dùng tiền mặt Đúng
e Vay vốn từ ngân hàng chính sách xã hội tại điểm giao dịch ở Ủy ban nhân dân xã  Sai
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Phụ lục 2: Hệ số phóng đại phương sai 
Các biến VIF 1/VIF 

Giới tính (Nữ) 1,13 0,89 

Tuổi  1,56 0,64 

Trình độ học vấn (Nhóm cơ sở là THCS trở xuống)   
         THPT/trung cấp/ nghề 1,25 0,80 

         Cao đẳng/ đại học trở lên 1,51 0,66 

Hình thức sản xuất (Hộ kiêm nông nghiệp và phi nông nghiệp) 1,06 0,94 
Mức độ thành thạo máy tính, điện thoại thông minh 2,30 0,44 

Được giới thiệu phần mềm, ứng dụng trong sản xuất, kinh doanh 2,56 0,39 

Tham gia khóa đào tạo ứng dụng kỹ thuật số trong sản xuất 2,59 0,39 

Tham gia mô hình thí điểm về chuyển đổi số 1,06 0,94 

Tổng diện tích đất đai 1,05 0,95 

Giá trị trung bình VIF 1,61 
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Tóm tắt:
Bài viết có mục tiêu đánh giá tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng của ngân hàng. 
Dữ liệu gồm 388 quan sát từ 28 ngân hàng thương mại Việt Nam giai đoạn 2009-2022. Các 
phương pháp hồi quy bình phương bé nhất, mô hình hiệu ứng cố định, mô hình hiệu ứng ngẫu 
nhiên và phương pháp bình phương tối thiểu tổng quát được sử dụng. Mô hình nghiên cứu 
bổ sung thêm biến tương tác giữa tỷ lệ sở hữu tập trung và biến giả ngân hàng có sở hữu nhà 
nước. Các phát hiện chính của nghiên cứu là: (i) Sở hữu tập trung có tác động cùng chiều đến 
tỷ lệ nợ xấu; (ii) Tác động cùng chiều của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng ít nghiêm trọng 
hơn đối với các ngân hàng có sở hữu nhà nước. Một số khuyến nghị được đề xuất với các cơ 
quan quản lý và ngân hàng thương mại để tăng cường giảm thiểu rủi ro tín dụng.
Từ khóa: Ngân hàng thương mại, rủi ro tín dụng, sở hữu tập trung.
Mã JEL: G10, G21, C23.

The impact of ownership concentration on credit risk - the intermediary role of state 
ownership: The case of Vietnamese commercial banks
Abstract:
The study aims to evaluate the impact of ownership concentration on banks’ credit risk. The 
data includes 388 observations from 28 commercial banks in Vietnam for the period 2009–
2022. Ordinary least squares, fixed effects model, random effects model, and generalized least 
squares method are employed. The research model adds an interaction variable between the 
ownership concentration ratio and the state-owned bank dummy variable. The main findings 
of the study are (i) ownership concentration has a positive impact on the non-performing loan 
ratio; (ii) the positive impact of ownership concentration on credit risk is less serious than for 
state-owned banks. Several recommendations are proposed to regulatory agencies and com-
mercial banks to enhance credit risk mitigation.
Keywords: Commercial banks, credit risk, ownership concentration.
JEL Codes: G10, G21, C23.
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1. Giới thiệu
Cấu trúc sở hữu phản ánh tổng thể các mối quan hệ về quyền lợi và trách nghiệm đối với phần vốn đã 

góp của chủ sở hữu. Do đó, nhiều quyết định kinh doanh bị ảnh hưởng mạnh mẽ bởi cấu trúc sở hữu (Thai 
& Hoang, 2024). Cấu trúc sở hữu có thể được tiếp cận ở hai góc độ khác nhau, sở hữu tập trung và sở hữu 
hỗn hợp (Mandaci & Gumus, 2010).

Trong hoạt động ngân hàng, sở hữu tập trung là một khía cạnh hết sức quan trọng (Iannotta & cộng sự, 
2007). Pedersen & Thomsen (1999) cho rằng sở hữu tập trung biểu thị những cổ đông sở hữu tỷ lệ cổ phiếu 
cao nhất, và chịu ảnh hưởng nhiều nhất khi phát sinh rủi ro cũng như chi phí giám sát. Sở hữu tập trung thể 
hiện việc phân chia quyền sở hữu giữa các cổ đông khác nhau, có vai trò quan trọng trong việc xác lập quyền 
kiểm soát công ty của cổ đông. Sở hữu tập trung cao trong công ty thường xuất hiện ở các nước đang phát 
triển, nơi quyền lợi của nhà đầu tư nhỏ lẻ không được bảo vệ.

Hiện nay, một số ngân hàng thương mại Việt Nam có mức độ tập trung sở hữu cổ phần tại một số cổ đông 
và người liên quan, mặc dù mức độ sở hữu không vi phạm quy định của pháp luật song tiềm ẩn nhiều rủi ro. 
Các cổ đông có tỷ lệ sở hữu lớn hoặc có quyền lực trong ngân hàng đã thao túng hoạt động của ngân hàng, sử 
dụng tiền huy động từ các khu vực kinh tế và dân cư để đầu tư vào những dự án có rủi ro cao hoặc sử dụng 
cho các dự án sân sau. Hậu quả là một số ngân hàng có tỷ lệ nợ xấu tăng cao, mất thanh khoản và thậm chí 
âm vốn chủ sở hữu. Như vậy, việc nghiên cứu về sở hữu tập trung của ngân hàng rất quan trọng bởi vì các 
nhà quản lý có thể lợi dụng việc này để chuyển dịch lợi nhuận của ngân hàng vào lợi ích của chính bản thân 
họ hoặc kiểm soát ngân hàng theo mục đích cá nhân. Điều này sẽ làm ảnh hưởng đến chất lượng tín dụng 
của ngân hàng cũng như ảnh hưởng đến lợi ích của các cổ đông khác.

Mặt khác, các tài liệu thực nghiệm có liên quan lại cung cấp các kết quả khác nhau về tác động của sở 
hữu tập trung đến rủi ro tín dụng. Một số nghiên cứu phát hiện ra rằng sở hữu tập trung góp phần giảm thiểu 
rủi ro tín dụng (Srairi, 2013; Agusman & cộng sự, 2014; Dong & cộng sự, 2014; Đặng Tùng Lâm, 2016; 
Nguyễn Tuấn Kiệt & cộng sự, 2018; Phạm Tiến Minh & Bùi Huy Hải Bích, 2019). Trong khi đó, có kết quả 
cho thấy sở hữu tập trung ảnh hưởng cùng chiều đến rủi ro tín dụng (Demirgüç-Kunt & Detragiache, 2002; 
Demirgüç-Kunt & Huizinga, 2004; Kim & cộng sự, 2007; Laeven & Levine, 2009; Hou & cộng sự, 2016; 
Võ Xuân Vinh & Mai Xuân Đức, 2020). Nguyên nhân các kết quả khác nhau có thể một phần xuất phát từ 
sự khác biệt về môi trường kinh doanh, đặc điểm thể chế và chế độ pháp lý từ các quốc gia khác nhau (Dong 
& cộng sự, 2014). 

Qua tổng hợp những nghiên cứu đã thực hiện ở Việt Nam có thể thấy các kết quả nghiên cứu chưa có sự 
thống nhất về tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng tại các ngân hàng thương mại. Bên cạnh đó, 
các nghiên cứu trong nước vẫn còn hạn chế trong việc chưa thực sự quan tâm đến tác động của sở hữu tập 
trung đến rủi ro tín dụng có sự khác biệt giữa ngân hàng có sở hữu nhà nước và các loại hình ngân hàng khác 
hay không. Đây chính là khoảng trống nghiên cứu liên quan đến chủ đề này.

Để lấp đầy khoảng trống nghiên cứu này, bài viết nhằm mục đích trả lời các câu hỏi nghiên cứu sau: (1) 
Sở hữu tập trung sẽ tác động như thế nào đến rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam? (2) 
Tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng có sự khác biệt giữa ngân hàng có sở hữu nhà nước và các 
loại hình ngân hàng khác hay không?

2. Tổng quan nghiên cứu và các giả thuyết nghiên cứu
Tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng của ngân hàng rất phức tạp về mặt lý thuyết và thực tiễn. 

Cụ thể, một số nghiên cứu lý thuyết và thực nghiệm về vấn đề này còn mâu thuẫn nhau. 
Lý thuyết người đại diện (Ross, 1973; Jensen & Meckling, 1976) cho rằng khi có sự tách biệt giữa quyền 

sở hữu và quyền điều hành sẽ nảy sinh mâu thuẫn. Có thể xảy ra các trường hợp như sau: Ban điều hành sử 
dụng tiền để mở rộng hoạt động kinh doanh, khiến vị trí của họ ổn định hơn, lương và quyền lực lớn hơn; 
chế độ đãi ngộ, lương thưởng và những khoản trợ cấp rất lớn của người điều hành được tính vào chi phí kinh 
doanh mà cổ đông phải gánh chịu; cán bộ điều hành có thể tham gia những khoản đầu tư mạo hiểm nhằm 
thu lợi ngắn hạn. Theo quan điểm của lý thuyết này các cổ đông lớn có điều kiện theo đuổi những lợi ích 
khác so với các cổ đông thiểu số. Vì vậy, các cổ đông lớn và có quyền lực mạnh có thể gây áp lực lên ban 
quản lý để tăng hiệu suất trong ngắn hạn. Áp lực này có thể thúc đẩy các nhà quản lý theo đuổi những dự án 
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đầu tư mới có rủi ro cao hơn.
Một lý thuyết khác cũng đưa ra quan điểm tương tự là giả thuyết về quan hệ ủy quyền thừa hành trong 

hoạt động ngân hàng (Spence & Zeckhauser, 1971; Ross, 1973). Theo lý thuyết này vấn đề giữa người ủy 
nhiệm và người thừa hành là mâu thuẫn trong các ưu tiên giữa một người hoặc một nhóm với người đại 
diện được ủy quyền hành động thay mặt họ. Một người thừa hành có thể hành động theo cách trái với lợi 
ích tốt nhất của người ủy nhiệm. Vấn đề giữa người ủy nhiệm và người thừa hành có thể xảy ra trong mọi 
tình huống trong đó quyền sở hữu một tài sản (người ủy nhiệm) ủy quyền kiểm soát trực tiếp tài sản đó cho 
một bên khác (người thừa hành).

Một số nghiên cứu thực nghiệm đã ủng hộ lý thuyết người đại diện và giả thuyết về quan hệ ủy quyền 
thừa hành trong hoạt động ngân hàng. Kim & cộng sự (2007) cho thấy rằng khi Chính phủ Nhật mở rộng 
phạm vi của bảo hiểm tiền gửi và nới lỏng những điều kiện về vốn, sở hữu tập trung có tác động làm tăng rủi 
ro ngân hàng. Kết quả trên xuất phát từ việc các chương trình bảo hiểm có thể làm giảm kỷ luật thị trường 
(Demirgüç-Kunt & Detragiache, 2002; Demirgüç-Kunt & Huizinga, 2004). Vì vậy, kỷ luật thị trường, sự 
giám sát của thể chế và sự kiểm soát trực tiếp đối với các ngân hàng này có thể không hiệu quả để giảm thiểu 
chi phí đại diện. Trong trường hợp không có sự kiểm soát thích hợp, các cổ đông của ngân hàng có thể thực 
hiện các hoạt động rủi ro cao hơn để gia tăng lợi ích của họ từ tài sản của những người gửi tiền (DeYoung & 
cộng sự, 2001). Tương tự, Laeven (2002) xem xét mối quan hệ giữa sở hữu tập trung và rủi ro ngân hàng ở 
14 quốc gia. Kết quả nghiên cứu cho thấy sở hữu tập trung và rủi ro ngân hàng có mối quan hệ cùng chiều. 
Kết quả nghiên cứu của Võ Xuân Vinh & Mai Xuân Đức (2020) cho thấy biến sở hữu tập trung có tác động 
dương đến biến tỷ lệ dự phòng rủi ro trên tổng cho vay với mức ý nghĩa 1%. Điều này thể hiện các ngân hàng 
ngân hàng thương mại Việt Nam có sở hữu tập trung tăng sẽ tác động làm rủi ro tín dụng tăng. Kết quả này 
tương tự với các nghiên cứu của Laeven & Levine (2009), Hou & cộng sự (2016).

Tuy nhiên, giả thuyết cổ đông giám sát (Jensen & Meckling, 1976) có quan điểm ngược lại. Giả thuyết 
này cho rằng sự tập trung sở hữu cao có thể mang lại lợi ích cho công ty. Nói một cách khác, công ty có cổ 
đông lớn sẽ làm tăng hiệu quả hoạt động và giá trị của công ty. Nguyên nhân là do ở các công ty có sở hữu 
tập trung cao sẽ khuyến khích các cổ đông tăng cường giám sát hoạt động của công ty cũng như hoạt động 
của ban điều hành, từ đó nâng cao hiệu quả kiểm soát công ty góp phần giảm thiểu rủi ro tín dụng. Ngược 
lại, những công ty có sở hữu phân tán, các cổ đông có ít động cơ để thực hiện việc giám sát.

Trong các nghiên cứu thực nghiệm trước đây đã có một số bằng chứng đưa ra dựa trên giả thuyết cổ đông 
giám sát. Đối với nhóm các nước phát triển, kết quả của Iannotta & cộng sự (2007) từ việc nghiên cứu 181 
ngân hàng lớn ở 15 nước châu Âu cho thấy mức độ tập trung sở hữu có ảnh hưởng đến chất lượng các khoản 
cho vay. Cụ thể, khi ngân hàng có mức độ tập trung sở hữu cao hơn thì chất lượng các khoản cho vay sẽ tốt 
hơn. Tương tự, Srairi (2013) cho thấy rằng các ngân hàng có tập trung sở hữu cao thì chất lượng các khoản 
vay sẽ tốt hơn, qua đó giúp giảm thiểu rủi ro tín dụng. Nghiên cứu của Brockman & Yan (2009), Đặng Tùng 
Lâm (2016) cho thấy rằng cổ đông lớn trong công ty giúp cải thiện vấn đề quản trị công ty và gia tăng chất 
lượng thông tin được công bố ra công chúng. Hơn nữa, khi sở hữu phân tán, các cổ đông nhỏ phải chịu đầy 
đủ chi phí giám sát trong khi chỉ nhận được một phần nhỏ lợi ích. Vì vậy, họ có rất ít động lực để thực hiện 
việc giám sát hoạt động của công ty. Shehzad & cộng sự (2010) sử dụng thông tin bảng cân đối kế toán của 
khoảng 500 ngân hàng thương mại từ hơn 50 quốc gia trong giai đoạn 2005-2007. Kết quả nghiên cứu cho 
thấy quyền sở hữu tập trung làm giảm đáng kể tỷ lệ nợ xấu của ngân hàng. Agusman & cộng sự (2014) sử 
dụng dữ liệu của các ngân hàng ở Indonesia và phát hiện rằng trong số các ngân hàng được tái cấp vốn, tập 
trung sở hữu có tác động âm đến rủi ro tín dụng. Dong & cộng sự (2014) cho rằng sở hữu tập trung trong 
ngân hàng có ảnh hưởng làm giảm rủi ro. Điều này được giải thích rằng quyền kiểm soát lớn giúp tăng 
cường giám sát việc quản lý và thúc đẩy các quy trình hoạt động thận trọng. Nguyễn Tuấn Kiệt & cộng sự 
(2018) nghiên cứu và cho thấy yếu tố cổ đông lớn nhất có tác động nghịch chiều, làm giảm rủi ro tín dụng 
của hệ thống ngân hàng thương mại Việt Nam. Nghiên cứu của Phạm Tiến Minh & Bùi Huy Hải Bích (2019) 
cũng đưa ra kết quả tương tự.

Tại Việt Nam, vấn đề tỷ lệ sở hữu ngân hàng đã được luật hóa và luôn được Chính phủ giám sát chặt chẽ. 
Mặc dù vậy, tình trạng cấp tín dụng tập trung cho một nhóm khách hàng có liên quan vẫn thường xuyên diễn 
ra, làm tăng rủi ro tín dụng của ngân hàng. Bài viết đưa ra Giả thuyết H1 ủng hộ lý thuyết người đại diện và 
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lý thuyết về quan hệ ủy quyền thừa hành trong hoạt động ngân hàng (Spence & Zeckhauser, 1971; Ross, 
1973; Jensen & Meckling, 1976), khi quyền sở hữu và quyền điều hành càng tách biệt, hiệu quả sử dụng tài 
sản của ngân hàng thương mại giảm, tức là rủi ro tín dụng sẽ tăng. Tuy nhiên, cổ đông nhà nước lại đóng 
góp vai trò quan trọng trong sự ổn định và giảm rủi ro của các ngân hàng sở hữu nhà nước. Do đó, hai giả 
thuyết nghiên cứu về tác động của sở hữu tập trung được đề xuất như sau:

H1: Sở hữu tập trung tác động cùng chiều đến rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam.
H2: Ảnh hưởng cùng chiều của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng của ngân hàng sẽ ít nghiêm trọng hơn 

đối với ngân hàng có sở hữu nhà nước.
3. Phương pháp nghiên cứu
3.1. Dữ liệu
Mẫu nghiên cứu gồm 28 ngân hàng thương mại thuộc các loại hình và quy mô khác nhau. Tính đến ngày 

31 tháng 1 năm 2024, tổng tài sản của các ngân hàng thương mại Nhà nước và ngân hàng thương mại Cổ 
phần tại Việt Nam đạt 16.842.053 tỷ đồng (Ngân hàng Nhà nước Việt Nam, 2024). Tỷ lệ tổng tài sản của 28 
ngân hàng thương mại trong mẫu nghiên cứu/Tổng tài sản các ngân hàng thương mại sấp xỉ 98%, do dó 28 
ngân hàng thương mại này có thể đại diện cho các ngân hàng thương mại Việt Nam. Dữ liệu cụ thể của các 
ngân hàng được thu thập từ báo cáo tài chính đã kiểm toán, số liệu kinh tế vĩ mô được thu thập từ Hệ thống 
cơ sở dữ liệu thống kê của Ngân hàng Phát triển Châu Á giai đoạn 2009-2022. Nghiên cứu sử dụng phần 
mềm Stata để xử lý các kết quả hồi quy.

3.2. Đo lường các biến
3.2.1. Sở hữu tập trung (OC)
Có nhiều phương pháp đo lường mức độ sở hữu tập trung. Một số nghiên cứu sử dụng tổng tỷ lệ sở hữu 

của 3 cổ đông lớn nhất (Dong & cộng sự, 2014), hoặc tỷ lệ sở hữu của 1 cổ đông lớn nhất (Wen & Jia, 2010; 
Agusman & cộng sự, 2014) để đại diện cho mức độ sở hữu tập trung. Trong giới hạn dữ liệu thu thập được, 
bài viết sử dụng tỷ lệ sở hữu của 1 cổ đông lớn nhất trong ngân hàng để đại diện cho sở hữu tập trung.

3.2.2. Rủi ro tín dụng (CR)
Rủi ro tín dụng có thể được đo lường theo nhiều chỉ số khác nhau. Theo Laeven & Majnoni (2003), rủi ro 

tín dụng có thể được đo lường bằng tỷ lệ dự phòng rủi ro tín dụng trên tổng tài sản ngân hàng. Trong một số 
nghiên cứu khác các tác giả sử dụng nhiều chỉ số để đo lường rủi ro tín dụng: Boahene & cộng sự (2012) sử 
dụng ba chỉ số là Nợ đã xóa cho khách hàng/Tổng dư nợ, Nợ xấu/Tổng dư nợ, Lợi nhuận trước dự phòng/
Tổng dư nợ. Kurawa & Garba (2014) xác định hai chỉ số quan trọng có thể được sử dụng để đo lường rủi ro 
tín dụng bao gồm Tỷ lệ nợ xấu và Chi phí trên mỗi khoản cho vay. Nguyễn Tuấn Kiệt & cộng sự (2018) đo 
lường rủi ro tín dụng của ngân hàng bằng tỷ lệ nợ xấu. Trong khi đó, Võ Xuân Vinh & Mai Xuân Đức (2020) 
sử dụng tỷ lệ dự phòng rủi ro trên tổng cho vay. Bài viết sử dụng kết hợp hai biến phụ thuộc là tỷ lệ nợ xấu 
(NPL) và tỷ lệ dự phòng rủi ro trên tổng cho vay (LLRGL) để có đánh giá toàn diện hơn về rủi ro tín dụng 
ở Việt Nam cũng như có điểm mới so với các nghiên cứu trước đây.

3.2.3. Biến tương tác 
Để kiểm định tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng có sự khác biệt giữa ngân hàng có sở hữu 

nhà nước và các loại hình ngân hàng khác hay không, nghiên cứu bổ sung vào mô hình hồi quy biến tương 
tác OC×STATE. Biến giả STATE nhận giá trị bằng 1 đối với các ngân hàng có sở hữu nhà nước, giá trị bằng 
0 cho các trường hợp còn lại. 

3.2.4. Biến kiểm soát
Để loại bỏ khả năng tác động chi phối của những biến khác đến quan hệ giữa sở hữu tập trung và rủi ro 

tín dụng, nghiên cứu kiểm soát trong mô hình hồi quy một số biến ở cấp ngân hàng và cấp vĩ mô nhằm tách 
rời ảnh hưởng ròng của biến sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng. Các biến kiểm soát bao gồm:

- Quy mô ngân hàng (SIZE): Trong nghiên cứu này, quy mô tài sản được đánh giá bằng logarit tự nhiên 
của tổng tài sản của ngân hàng để giảm chênh lệch giữa các ngân hàng. Tabak & cộng sự (2012) đã phát hiện 
ra mối quan hệ tiêu cực giữa rủi ro tín dụng và quy mô ngân hàng. 
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- Tỷ lệ vốn (EA): Tỷ lệ vốn chủ sở hữu trên tổng tài sản có thể đại diện cho sức mạnh nội bộ của các 
ngân hàng thương mại, cho thấy sự tự chủ tài chính của các ngân hàng. Jabra & cộng sự (2017) phát hiện 
ra rằng EA có một mối quan hệ tỷ lệ nghịch với rủi ro tín dụng. Ngược lại, Ayaydin & Karakaya (2014) và 
Kharabsheh (2019) lại cho thấy EA có tác động tích cực đến rủi ro tín dụng.

- Tăng trưởng nền kinh tế (GDPG): Tỷ lệ tăng trưởng GDP. Bằng chứng cho thấy GDP ảnh hưởng đến 
hoạt động của ngân hàng thông qua các cú sốc chính sách tiền tệ (Jiménez & cộng sự, 2012). 

- Lạm phát (INF): Tỷ lệ lạm phát. Boyd & cộng sự (2001) đã chỉ ra ảnh hưởng của lạm phát đến hoạt động 
cho vay và hoạt động thị trường tài chính của một quốc gia. 

3.3. Mô hình thực nghiệm
Mô hình nghiên cứu thực nghiệm của Nguyễn Tuấn Kiệt & cộng sự (2018) đã sử dụng 3 nhóm biến chính 

gồm: nhóm biến vĩ mô (đại diện là lạm phát của Việt Nam), nhóm biến sở hữu (đại diện là tỷ lệ sở hữu của 
cổ đông lớn nhất, cổ đông cá nhân, cổ đông cổ tức và cổ đông nước ngoài), nhóm biến ngân hàng (đại diện 
là tỷ suất sinh lợi, đòn bẩy kinh doanh, quy mô ngân hàng). Trong khi đó, nghiên cứu của Võ Xuân Vinh & 
Mai Xuân Đức (2020) sử dụng biến độc lập là mức độ sở hữu tập trung, các biến kiểm soát bao gồm các yếu 
tố nội tại của ngân hàng và không có nhóm biến vĩ mô (quy mô tổng tài sản, tỷ lệ tăng trưởng tổng doanh 
thu, tỷ lệ nợ trên vốn chủ sở hữu, tỷ lệ dự phòng rủi ro cho vay và thu nhập lãi ròng, tỷ lệ chi phí hoạt động 
trên tổng thu nhập).

Đóng góp mới quan trọng của nghiên cứu này là bổ sung vào mô hình thực nghiệm biến tương tác 
OC*STATE. Thông qua biến tương tác nghiên cứu bổ sung bằng chứng thực nghiệm trong việc phản ánh 
chính xác hơn tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng có sự khác biệt giữa ngân hàng có sở hữu 
nhà nước và các loại hình ngân hàng khác hay không.

Trên cơ sở tổng quan các nghiên cứu trước và tình hình thực trạng tại các ngân hàng thương mại Việt 
Nam, nhóm tác giả đưa ra mô hình nghiên cứu cụ thể như sau:

CRit = αit + β1OCit + β2OCit*STATEit + β3SIZEit + β4EAit + β5GDPGt + β6INFt + eit (1)
Trong đó: 
i, t: Ký hiệu tương ứng cho ngân hàng, và thời gian (đơn vị là năm). 
α: Hằng số;
β: Là hệ số của các biến độc lập trong mô hình;
: Sai số ngẫu nhiên;
3.4. Phương pháp nghiên cứu
Dựa vào kết quả các nghiên cứu trước, nhóm tác giả phân tích định lượng để tìm ra tác động của sở hữu 

tập trung đến rủi ro tín dụng tại các ngân hàng thương mại Việt Nam. 
Dữ liệu được phân tích bằng mô hình hồi quy bội dựa trên dữ liệu bảng không cân đối của 28 ngân hàng 

thương mại Việt Nam giai đoạn 2009-2022. Đề tài sử dụng dữ liệu theo kiểu bảng vì vậy các phương pháp 
ước lượng mô hình (1) được chọn là OLS, FEM và REM. Bên cạnh đó nghiên cứu thực hiện thêm một số 
kiểm định cần thiết để phát hiện các vi phạm về giả thiết của mô hình như hiện tượng tự tương quan và hiện 
tượng phương sai sai số thay đổi. Nếu mô hình có xảy ra các hiện tượng này phương pháp GLS sẽ được sử 
dụng để khắc phục nhằm đảm bảo ước lượng thu được vững và hiệu quả, đưa ra kết quả nhất quán và chính 
xác hơn. 

4. Kết quả và thảo luận
4.1. Thống kê mô tả
Bảng 1 thống kê mô tả toàn mẫu cho thấy NPL và LLRGL trung bình lần lượt khoảng 2,218% và 1,312%. 

Xét đến tỷ lệ sở hữu tập trung, OC trung bình của các ngân hàng tại Việt Nam là 23,52%. Liên quan đến một 
số biến kiểm soát, thống kê mẫu cho thấy giá trị trung bình của SIZE là 5,077. Các ngân hàng nắm giữ trung 
bình 9,269% vốn chủ sở hữu trên tổng tài sản. Trong mẫu nghiên cứu, tốc độ tăng trưởng GDP trung bình 
của Việt Nam là 5,851% với mức lạm phát tương ứng là 5,411%.
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4.2. Ma trận tương quan

Nghiên cứu đã kiểm tra mối tương quan giữa các biến được sử dụng trong mô hình này. Bảng 2 thể hiện 
hệ số tương quan giữa các biến độc lập. Chúng tôi nhận thấy rằng sự tương quan thấp giữa các biến giải thích 
của mô hình. Đáng chú ý, hệ số tương quan giữa NPL và LLRGL với OC là dương, phù hợp với giả thuyết 
H1. Kết quả này cung cấp bằng chứng sơ bộ rằng tồn tại một mối quan hệ cùng chiều giữa sở hữu tập trung 
và rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam. 
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Bảng 1: Thống kê mô tả toàn mẫu 

Biến Đơn vị 
tính 

Số quan sát Giá trị 
trung bình 

Độ lệch chuẩn Giá trị 
nhỏ nhất 

Giá trị 
lớn nhất 

NPL % 388 2,218 1,444 0,340 8,440
LLRGL % 388 1,312 0,512 0,41 3,35

OC % 388 23,520 28,276 3,630 100
SIZE  388 5,077 0,557 3,522 8,006
EA % 388 9,269 4,159 3,050 23,840

GDPG % 388 5,851 1,476 2,560 8,020
INF % 388 5,411 4,450 0,600 18,600

Nguồn: Kết quả phân tích từ Stata. 
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Bảng 2: Ma trận hệ số tương quan 

Variable NPL LLRGL OC SIZE EA GDP INF
NPL 1,0000  

LLRGL 0,4738 1,000  
OC 0,0467 0,4256 1,0000

SIZE -0,1946 0,2364 0,4779 1,0000
EA 0,1365 -0,1529 -0,2753 -0,6587 1,0000

GDPG -0,0110 -0,0337 0,0034 -0,0299 -0,0629 1.0000 
INF 0,2301 0,1669 0,0072 -0,2578 0,1974 0,0473 1.0000

Nguồn: Kết quả phân tích từ Stata. 
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Bảng 1: Thống kê mô tả toàn mẫu 

Biến Đơn vị 
tính 

Số quan sát Giá trị 
trung bình 

Độ lệch chuẩn Giá trị 
nhỏ nhất 

Giá trị 
lớn nhất 

NPL % 388 2,218 1,444 0,340 8,440
LLRGL % 388 1,312 0,512 0,41 3,35

OC % 388 23,520 28,276 3,630 100
SIZE  388 5,077 0,557 3,522 8,006
EA % 388 9,269 4,159 3,050 23,840

GDPG % 388 5,851 1,476 2,560 8,020
INF % 388 5,411 4,450 0,600 18,600

Nguồn: Kết quả phân tích từ Stata. 

 

4.2. Ma trận tương quan 

Nghiên cứu đã kiểm tra mối tương quan giữa các biến được sử dụng trong mô hình này. Bảng 2 thể hiện hệ số 
tương quan giữa các biến độc lập. Chúng tôi nhận thấy rằng sự tương quan thấp giữa các biến giải thích của 
mô hình. Đáng chú ý, hệ số tương quan giữa NPL và LLRGL với OC là dương, phù hợp với giả thuyết H1. Kết 
quả này cung cấp bằng chứng sơ bộ rằng tồn tại một mối quan hệ cùng chiều giữa sở hữu tập trung và rủi ro tín 
dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam.  

 

Bảng 2: Ma trận hệ số tương quan 

Variable NPL LLRGL OC SIZE EA GDP INF
NPL 1,0000  

LLRGL 0,4738 1,000  
OC 0,0467 0,4256 1,0000

SIZE -0,1946 0,2364 0,4779 1,0000
EA 0,1365 -0,1529 -0,2753 -0,6587 1,0000

GDPG -0,0110 -0,0337 0,0034 -0,0299 -0,0629 1.0000 
INF 0,2301 0,1669 0,0072 -0,2578 0,1974 0,0473 1.0000

Nguồn: Kết quả phân tích từ Stata. 

4.3. Kết quả phân tích hồi quy
Bảng 3 trình bày kết quả ước lượng của nghiên cứu để kiểm định hai giả thuyết H1 và H2. Kết quả kiểm 

định lựa chọn mô hình phù hợp với mẫu nghiên cứu thông qua kiểm định F-test (p-value < 0,05), kiểm định 
Hausman (p-value > 0,05), kiểm định Breusch – Pagan (p-value < 0,05) cho thấy mô hình REM là phù hợp 
nhất với mức ý nghĩa 5%. Tiếp theo, tác giả thực hiện kiểm định các khuyết tật của mô hình nghiên cứu. Kết 
quả kiểm định Wooldridge và kiểm định White’s (p-value < 0,05) cho thấy có hiện tượng tự tương quan và 
phương sai sai số thay đổi đối với REM. Vì vậy, kết quả hồi quy mô hình nghiên cứu theo REM chưa thực 
sự hiệu quả và đáng tin cậy.

Để khắc phục hiện tượng tự tương quan và phương sai thay đổi nhằm đạt tính hiệu quả cho mô hình, 
nghiên cứu sử dụng phương pháp GLS. Hồi quy theo GLS sẽ đưa ra các kết quả ước lượng tuyến tính hiệu 
quả hơn. Do đó, kết quả phân tích hồi quy theo GLS sẽ được sử dụng để giải thích mối tương quan giữa các 
biến trong mô hình ước lượng.

Kết quả nghiên cứu ở cột (2) và (4) cho thấy sở hữu tập trung có tác động tích cực và đáng kể đối với rủi 
ro tín dụng của của ngân hàng. Kết quả này đưa ra bằng chứng chắc chắn ủng hộ Giả thuyết H1. Cụ thể, hệ 
số hồi quy của biến OC đối với NPL và LLRGL lần lượt là 0,017 và 0,009. Kết quả nghiên cứu ủng hộ giả 
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thuyết cho rằng sở hữu tập trung và rủi ro tín dụng của ngân hàng có mối quan hệ cùng chiều (Võ Xuân Vinh 
& Mai Xuân Đức, 2020). 

Cấu trúc cổ đông lớn là yếu tố ảnh hưởng đến rủi ro tín dụng của ngân hàng nguyên nhân một phần có 
thể do chất lượng thanh tra giám sát chưa cao nên vẫn còn hiện tượng cổ đông, nhóm cổ đông lớn hoặc các 
cổ đông có quyền lực chi phối hoạt động tín dụng của ngân hàng. Tình trạng cho vay theo chỉ định, cho vay 
các dự án sân sau của các ông chủ ngân hàng vẫn còn phổ biến trong hoạt động tín dụng. Ngoài ra, không 
loại trừ nguyên nhân xuất phát từ việc các cổ đông lớn gây áp lực buộc ban điều hành ngân hàng đầu tư vào 
các dự án có rủi ro cao để thu lợi trong ngắn hạn hoặc tìm kiếm lợi ích riêng. Trong tất cả các trường hợp đã 
nêu trên, kết quả chung dẫn đến rủi ro tín dụng của ngân hàng tăng lên. 

Kết quả ở cột (2) và (4) cũng ủng hộ Giả thuyết H2 thông qua hệ số hồi quy của OC*STATE có giá trị âm 
và có ý nghĩa thống kê. Đây là điểm mới trong kết quả nghiên cứu cho thấy mối quan hệ cùng chiều giữa 
sở hữu tập trung với rủi ro tín dụng thể hiện ít nghiêm trọng hơn đối với các ngân hàng có sở hữu nhà nước. 
Cornett & cộng sự (2010) cho thấy sau khủng hoảng tài chính, các ngân hàng có sở hữu nhà nước là những 
ngân hàng tiên phong trong việc thúc đẩy cơ chế kiểm soát nội bộ, cải thiện và nâng cao hiệu quả của các 
chính sách quản lý tín dụng và minh bạch thông tin cho cổ đông. Việt Nam cũng không nằm ngoài xu hướng 
đó, thực tế cho thấy các ngân hàng có sở hữu nhà nước trong giai đoạn hậu khủng hoảng tài chính 2008 thể 
hiện rõ sự tăng cường cơ chế kiểm soát, giám sát từ cơ quan nhà nước, đảm bảo mục tiêu ổn định toàn hệ 
thống ngân hàng. Sau khủng hoảng tài chính, Chính phủ đã phê duyệt Đề án “Cơ cấu lại hệ thống các tổ chức 
tín dụng giai đoạn 2011-2015”, với vai trò chủ đạo là các ngân hàng thương mại Nhà nước. Kết quả triển 
khai cho thấy tỷ lệ nợ xấu của các ngân hàng này giảm mạnh qua từng năm và duy trì ở mức rất thấp trong 
những năm tiếp theo so với ngưỡng quy định là 3%. Bên cạnh đó, các ngân hàng này còn được các tổ chức 
xếp hạng tín nhiệm quốc tế nâng hạng. Điều này thể hiện rõ vai trò của cổ đông nhà nước trong việc ổn định 
và giảm thiểu rủi ro tín dụng tại các ngân hàng có sở hữu nhà nước.

Khi xét đến các biến kiểm soát, chúng tôi thấy rằng các ngân hàng có quy mô tài sản lớn sẽ có rủi ro tín 
dụng thấp hơn. Cụ thể, SIZE có tác động tiêu cực đến rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt 
Nam. Kết quả này tương tự với nghiên cứu của Tabak & cộng sự (2012), các tác giả đã chứng minh rằng 
SIZE là một yếu tố quyết định quan trọng đối với rủi ro tín dụng của ngân hàng. Điều đó có thể được giải 
thích rằng do khách hàng của các ngân hàng lớn thường có nền tảng tài chính tốt, các dự án có tính khả thi 
cao nên chất lượng cho vay của ngân hàng ổn định và bền vững, từ đó góp phần giảm thiểu rủi ro tín dụng. 

Điều kiện về kinh tế vĩ mô cũng ảnh hưởng đáng kể đến rủi ro tín dụng của ngân hàng. Cụ thể, INF tác 
động cùng chiều đến rủi ro tín dụng với mức ý nghĩa thống kê 1%. Kết quả này có thể được giải thích do 
lạm phát ảnh hưởng đến khả năng trả nợ của người vay. Khi lạm phát gia tăng dẫn đến lãi suất tăng do chính 8 

 

 
 

Bảng 3: Kết quả phân tích hồi quy 

 NPL LLRGL 
REM (1) GLS (2) REM (3) GLS (4)

OC 0,018* 0,017*** 0,009** 0,009***
OC*STATE -0,013 -0,011** -0,002 -0,006*** 

SIZE -0,271 -0,439*** 0,086 0,085**
EA 0,014 0,011 0,001 0,009 

GDPG -0,021 -0,001 -0,014 -0,012 
INF 0,064 0,039*** 0,023*** 0,011***

F-test 0,0000  0,0000  
Hausman test 0,8105 0,8519 

Breusch-Pagan test 0,0000  0,0000  
Wooldridge test 0,0002 0,0000 

White's test 0,0122  0,0000  
Ghi chú: *, ** và *** lần lượt tương ứng với các mức ý nghĩa thống kê 10%, 5% và 1%. 
Nguồn: Kết quả phân tích từ Stata. 
 

5. Kết luận và khuyến nghị giải pháp  

5.1. Kết luận 

Bài viết là một nghiên cứu thực nghiệm đối với tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng của các ngân 
hàng thương mại Việt Nam, được thực hiện với mẫu nghiên cứu là 28 ngân hàng thương mại Việt Nam. Kết 
quả nghiên cứu hàm ý tồn tại mối quan hệ cùng chiều giữa tỷ lệ sở hữu tập trung và rủi ro tín dụng của các 
ngân hàng thương mại Việt Nam. Hay nói một cách khác, các ngân hàng thương mại Việt Nam có tỷ lệ sở hữu 
cổ đông lớn càng cao thì rủi ro tín dụng của ngân hàng càng tăng. Bên cạnh đó, thông qua biến tương tác, kết 
quả nghiên cứu cho thấy tác động cùng chiều của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng sẽ ít nghiêm trọng hơn 
đối với các ngân hàng có sở hữu nhà nước. Đây cũng là một đóng góp mới vào bằng chứng thực nghiệm trong 
chủ đề nghiên cứu về tác động của sở hữu tập trung đến hoạt động của các ngân hàng thương mại. 

Nhìn chung, kết quả nghiên cứu các yếu tố tác động đều phù hợp với các giả thuyết nghiên cứu. Những giả 
thuyết này được xây dựng dựa trên các nghiên cứu thực nghiệm có liên quan và tình hình thực tiễn tại Việt 
Nam. Do đó, kết quả nghiên cứu của nhóm tác giả cho trường hợp 28 ngân hàng thương mại tại Việt Nam trong 
giai đoạn 2009-2022 sẽ đóng góp vào việc ủng hộ cho những quan điểm kinh tế trước đó. Ngoài ra, kết quả 
nghiên cứu cũng cung cấp cho thực tiễn những đánh giá đáng tin cậy về mối quan hệ giữa sở hữu tập trung và 
rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam. 

5.2. Khuyến nghị giải pháp 

Từ kết quả nghiên cứu và thực tiễn nền kinh tế, chúng tôi đưa ra một số khuyến nghị giải pháp cho các nhà 
hoạch định chính sách và các nhà quản lý ngân hàng. 

Thứ nhất, trong bối cảnh toàn cầu hóa và hội nhập kinh tế quốc tế việc quy định giảm tỷ lệ sở hữu có thể sẽ 
làm giảm sức hấp dẫn của ngân hàng trong nước với nhà đầu tư nước ngoài. Do đó, thay vì giảm tỷ lệ sở hữu 
cổ phần của cổ đông, việc nâng cao vai trò thanh tra, giám sát của Ngân hàng Nhà nước sẽ góp phần phát hiện 
sớm các bất thường trong hoạt động ngân hàng. Cụ thể, Cơ quan Thanh tra giám sát ngân hàng cần giám sát 
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sách thắt chặt tiền tệ. Cùng với các phí tổn khác, chi phí của dịch vụ nợ cũng gia tăng, doanh nghiệp và cá 
nhân đi vay có thể gặp khó khăn khi trả nợ.

5. Kết luận và khuyến nghị giải pháp 
5.1. Kết luận
Bài viết là một nghiên cứu thực nghiệm đối với tác động của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng của các 

ngân hàng thương mại Việt Nam, được thực hiện với mẫu nghiên cứu là 28 ngân hàng thương mại Việt Nam. 
Kết quả nghiên cứu hàm ý tồn tại mối quan hệ cùng chiều giữa tỷ lệ sở hữu tập trung và rủi ro tín dụng của 
các ngân hàng thương mại Việt Nam. Hay nói một cách khác, các ngân hàng thương mại Việt Nam có tỷ lệ 
sở hữu cổ đông lớn càng cao thì rủi ro tín dụng của ngân hàng càng tăng. Bên cạnh đó, thông qua biến tương 
tác, kết quả nghiên cứu cho thấy tác động cùng chiều của sở hữu tập trung đến rủi ro tín dụng sẽ ít nghiêm 
trọng hơn đối với các ngân hàng có sở hữu nhà nước. Đây cũng là một đóng góp mới vào bằng chứng thực 
nghiệm trong chủ đề nghiên cứu về tác động của sở hữu tập trung đến hoạt động của các ngân hàng thương 
mại.

Nhìn chung, kết quả nghiên cứu các yếu tố tác động đều phù hợp với các giả thuyết nghiên cứu. Những 
giả thuyết này được xây dựng dựa trên các nghiên cứu thực nghiệm có liên quan và tình hình thực tiễn tại 
Việt Nam. Do đó, kết quả nghiên cứu của nhóm tác giả cho trường hợp 28 ngân hàng thương mại tại Việt 
Nam trong giai đoạn 2009-2022 sẽ đóng góp vào việc ủng hộ cho những quan điểm kinh tế trước đó. Ngoài 
ra, kết quả nghiên cứu cũng cung cấp cho thực tiễn những đánh giá đáng tin cậy về mối quan hệ giữa sở hữu 
tập trung và rủi ro tín dụng của các ngân hàng thương mại Việt Nam.

5.2. Khuyến nghị giải pháp
Từ kết quả nghiên cứu và thực tiễn nền kinh tế, chúng tôi đưa ra một số khuyến nghị giải pháp cho các 

nhà hoạch định chính sách và các nhà quản lý ngân hàng.
Thứ nhất, trong bối cảnh toàn cầu hóa và hội nhập kinh tế quốc tế việc quy định giảm tỷ lệ sở hữu có thể 

sẽ làm giảm sức hấp dẫn của ngân hàng trong nước với nhà đầu tư nước ngoài. Do đó, thay vì giảm tỷ lệ sở 
hữu cổ phần của cổ đông, việc nâng cao vai trò thanh tra, giám sát của Ngân hàng Nhà nước sẽ góp phần 
phát hiện sớm các bất thường trong hoạt động ngân hàng. Cụ thể, Cơ quan Thanh tra giám sát ngân hàng cần 
giám sát chặt chẽ những người có liên quan của các cổ đông trong ngân hàng, đặc biệt là những cổ đông có 
tỷ lệ sở hữu lớn hoặc có quyền lực trong ngân hàng. 

Thứ hai, kết quả nghiên cứu cũng cho thấy rõ vai trò tích cực của hình thức sở hữu nhà nước trong việc 
kiểm soát rủi ro tín dụng tại các ngân hàng có sở hữu tập trung. Do đó, đối với các ngân hàng có sở hữu cổ 
đông lớn có thể học hỏi cách quản trị ngân hàng theo hướng của các ngân hàng có sở hữu nhà nước để giảm 
thiểu rủi ro tín dụng. Cụ thể, các ngân hàng này cần khuyến khích các cổ đông lớn tham gia hội đồng quản trị 
nhằm giảm mâu thuẫn lợi ích trong ngân hàng, đồng thời thúc đẩy cải thiện hoạt động trong ngân hàng theo 
thông lệ quốc tế để giảm thiểu các mâu thuẫn giữa các nhóm cổ đông với nhau và với các bên liên quan khác.
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Tóm tắt:
Nghiên cứu này xem xét tác động của kiểm soát tham nhũng đến thu hút đầu tư trực tiếp nước 
ngoài (FDI) của 21 nước châu Á, bao gồm Việt Nam trong khoảng thời gian 2013-2022. Dựa 
trên cơ sở lý thuyết chiết trung của Dunning (1977), tác giả xây dựng mô hình ước lượng 
nghiên cứu tác động của kiểm soát tham nhũng đến thu hút FDI. Bằng việc sử dụng mô hình 
dữ liệu bảng với phương pháp D-GMM để xem xét sự tác động của kiểm soát tham nhũng đến 
thu hút FDI của 21 nước châu Á. Kết quả cho thấy kiểm soát tham nhũng đóng vai trò quan 
trọng đối với các nước châu Á muốn thu hút đầu tư trực tiếp nước ngoài. Cụ thể, tăng cường 
kiểm soát tham nhũng lên 1 đơn vị (1%) thì thu hút tăng 0,21% FDI trong nhóm nước nghiên 
cứu. Kết quả nghiên cứu này phù hợp với kỳ vọng và một số nghiên cứu trước của Castro & 
Nunes (2013) và Fiza & cộng sự (2020). Bên cạnh đó, nghiên cứu còn chỉ ra rằng kiểm soát 
tham nhũng có tác động mạnh hơn đến FDI trong thời kỳ trước Đại dịch Covid 19. Điều này 
hàm ý các nước châu Á, bao gồm Việt Nam, cần kiểm soát mạnh tham nhũng nếu muốn thu 
hút hơn nữa dòng vốn FDI. 
Từ khóa: Các nước châu Á, kiểm soát tham nhũng, đầu tư trực tiếp nước ngoài, dữ liệu bảng.
Mã JEL: C33, F43, F21.

Impact of corruption control on foreign direct investment (FDI): An evidence of some 
Asian countries
Abstract: 
This paper examines the impact of corruption control on foreign direct investment (FDI) 
inflows in 21 Asian countries (including Vietnam) during 2013 and 2022. Based on Dunning’s 
eclectic theory (1977), we construct an estimation model to study the impact of control of 
corruption on attracting FDI inflow. By using a panel data model and the D-GMM method, 
we investigate the impact of control of corruption on attracting FDI in 21 Asian countries. The 
results show that the control of corruption plays a crucial role for Asian countries aiming to 
attract FDI inflow. Particularly, the control of corruption has a positive impact on attracting 
FDI in the selected countries. This result is consistent with the previous researches by Castro & 
Nunes (2013) and Fiza et al. (2020). Additionally, the research results indicate that corruption 
control has a stronger impact on FDI before the Covid-19 period. These findings imply that 
these Asian countries, including Vietnam, need to control corruption firmly if they want to 
attract more FDI inflow. 
Keywords: Asian countries, control of corruption, foreign direct investment (FDI), panel data
JEL Codes: C33, F43, F21.
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1. Giới thiệu
Tham nhũng được coi là một vấn đề nghiêm trọng, tác động xấu đến kinh tế - xã hội của các nước, khu 

vực trên thế giới. Theo Ngân hàng Thế giới (WB) tham nhũng làm giảm GDP trung bình 1% ở các nước 
châu Á, gây khó khăn cho các hoạt động kinh doanh, giảm niềm tin của nhà đầu tư, dẫn đến đầu tư thấp và 
tăng trưởng kinh tế chậm lại. Tham nhũng cũng làm tăng bất bình đẳng thu nhập, khiến cho người dân chịu 
ảnh hưởng nặng nề. 

Theo khảo sát của Diễn đàn Kinh tế Thế giới, tham nhũng được coi là một trong những rào cản lớn nhất 
cho FDI ở châu Á. Các nhà đầu tư nước ngoài thường e ngại tham nhũng vì nó làm tăng chi phí kinh doanh, 
giảm lợi nhuận. Theo chỉ số nhận thức tham nhũng (CPI) phát triển bởi Tổ chức minh bạch quốc tế (TI), 
điểm số CPI trung bình của châu Á có xu hướng tăng nhẹ nhưng chậm và không đều giữa các nước trong 
khoảng thời gian 2013-2022. Trong giai đoạn này, điểm số CPI trung bình của châu Á đã tăng từ 38 điểm 
vào năm 2013 lên 43 điểm vào năm 2022. Đối với 21 quốc gia châu Á trong mẫu nghiên cứu, các quốc gia 
có mức độ tham nhũng được cải thiện đáng kể trong khoảng thời gian 2013-2022 bao gồm Trung Quốc (+16 
điểm), Việt Nam (+7 điểm), Campuchia (+3 điểm), Đông Timor (+6 điểm) và Ấn Độ (+2 điểm). Tuy nhiên, 
một số quốc gia có điểm số CPI giảm trong giai đoạn này, bao gồm Thổ Nhĩ Kỳ (-4 điểm), Bangladesh (-1 
điểm) và Philippines (-1 điểm).

Do tầm quan trọng của kiểm soát tham nhũng đến phát triển kinh tế xã hội và thu hút FDI, nên việc kiểm 
soát tham nhũng đang trở thành chủ đề quan tâm của nhiều nhà nghiên cứu và các nhà hoạch định chính 
sách, đặc biệt các nước ở khu vực châu Á, nơi được xem là khu vực thu hút FDI năng động bậc nhất trên 
thế giới. Thời gian qua đã có nhiều nghiên cứu cả lý thuyết và thực nghiệm về tác động của kiểm soát tham 
nhũng đến thu hút FDI và tăng trưởng kinh tế như lý thuyết chiết trung của Dunning (1977) hay lý thuyết 
địa phương hóa của Paul Krugman (1980) và các nghiên cứu thực nghiệm của. Lê Thị Phương Vy & cộng 
sự (2018) nghiên cứu mối quan hệ tham nhũng và FDI của 31 nước châu Á giai đoạn 2005-2013 hay nghiên 
cứu của Fiza & cộng sự (2020) xem xét mối liên kết giữa FDI, tham nhũng và phát triển kinh tế của 54 quốc 
gia phát triển và đang phát triển bằng cách sử dụng mô hình GMM dựa trên dữ liệu bảng từ 1996 đến 2018. 
Các nghiên cứu mang lại kết quả khác nhau dựa trên phương pháp và khoảng thời gian và không gian nghiên 
cứu khác nhau. Nghiên cứu này đặt ra câu hỏi là việc kiểm soát tham nhũng có tác động đến thu hút FDI ở 
các quốc gia ở châu Á không và nếu có thì mức độ ảnh hưởng là như thế nào trong giai đoạn trước và giai 
đoạn Đại dịch Covid-19? Để trả lời được câu hỏi trên, nghiên cứu này sẽ dựa trên mô hình của Dunning để 
xem xét tác động của kiểm soát tham nhũng đến thu hút FDI ở 21 nước châu Á, bao gồm cả Việt Nam, giai 
đoạn 2013-2022 với dữ liệu bảng bằng phương pháp D-GMM. Nghiên cứu cũng ước lượng giai đoạn trước 
Đại dịch Covid 19 và trong giai đoạn Đại dịch để làm rõ hơn ảnh hưởng như thế nào.

2. Tổng quan tình hình nghiên cứu
2.1. Các nghiên cứu về lý thuyết
Lý thuyết chiết trung của Dunning (1977) là một trong những lý thuyết cơ bản trong việc giải thích hoạt 

động FDI, dựa trên ba yếu tố chính: lợi thế về sở hữu, lợi thế về địa điểm và lợi thế về nội bộ hóa. Trong bối 
cảnh này, lợi thế về địa điểm được coi là nhân tố quan trọng nhất để thu hút dòng vốn đầu tư, trong đó mức 
độ kiểm soát tham nhũng là yếu tố quan trọng. Theo Dunning (1977), tham nhũng được coi là một loại thuế 
đối với các nhà đầu tư nước ngoài, làm giảm động lực đầu tư vào những quốc gia có mức độ tham nhũng 
cao bởi khi tham nhũng tăng, rủi ro và chi phí không chính thức mà nhà đầu tư phải chịu cũng tăng theo. 
Shleifer & Vishny (1993) và Mauro (1995) cho rằng tham nhũng càng cao đồng nghĩa với việc một phần tiền 
thu được từ khoản đầu tư của các nhà đầu tư nước ngoài bị các quan chức của quốc gia chủ nhà thụ hưởng. 
Trong khi đó, Kaufmann & Wei (1999) và Phan Anh Tú (2012, 2013) chỉ ra rằng chi phí đầu tư tăng cao và 
lợi nhuận đầu tư giảm là do các khoản tiền tham nhũng được thực hiện nhằm phát hành các giấy phép phục 
vụ cho việc đầu tư. 

Một số lý thuyết kinh tế liên quan tới lợi thế địa điểm cũng nhấn mạnh vào tác động tiêu cực của tham 
nhũng tới việc thu hút FDI như lý thuyết cố điển (David Ricardo, 1817) tập trung vào lợi thế so sánh về chi 
phí giữa các quốc gia, trong đó tham nhũng được xem như một yếu tố làm tăng chi phí và giảm lợi thế cạnh 
tranh của một quốc gia. Ngoài ra, lý thuyết này cũng chỉ ra các yếu tố như vị trí địa lý, cơ sở hạ tầng, quy 
mô thị trường, chi phí lao động, tài nguyên và chính sách hỗ trợ từ chính phủ đóng vai trò quan trọng trong 
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việc xác định lợi thế địa điểm. Tham nhũng làm suy yếu các yếu tố này, làm giảm khả năng thu hút FDI. 
Lý thuyết địa phương hóa (Paul Krugman, 1980) cho rằng tập trung kinh tế trong các cụm kinh tế nhỏ tạo 

ra các yếu tố thuận lợi bên ngoài, ảnh hưởng tích cực đến sức hấp dẫn của một địa điểm đối với FDI. Tuy 
nhiên, mức độ tham nhũng cao có thể làm giảm lợi ích kinh tế mà các doanh nghiệp có thể khai thác từ các 
cụm kinh tế này, do chi phí bổ sung và rủi ro không lường trước được. Điều này cũng đã được khẳng định 
trước đó bởi lý thuyết về vòng đời sản phẩm (Raymond Vernon, 1966). Lý thuyết này giải thích cách các 
công ty quyết định lựa chọn xuất khẩu và sản xuất ở nước ngoài dựa trên giai đoạn sống của sản phẩm. Khi 
sản phẩm trở nên quen thuộc và thị trường phát triển, các doanh nghiệp có thể chọn đầu tư sản xuất trực tiếp 
tại các nước khác để tận dụng chi phí lao động thấp và tiếp cận thị trường địa phương. Tuy nhiên, mức độ 
tham nhũng cao tại các quốc gia tiếp nhận đầu tư có thể làm giảm lợi ích của việc đầu tư, do các chi phí và 
rủi ro nêu trên. 

Phương pháp tiếp cận chi phí thông tin (Joseph & Bruce, 1986) cho rằng các địa điểm đô thị, thành phố 
hoặc gần các khu công nghiệp thường hấp dẫn các nhà đầu tư nước ngoài hơn do giảm chi phí thu thập thông 
tin. Tuy nhiên, tham nhũng làm tăng chi phí thông tin và giảm khả năng tiếp cận thông tin chính xác, từ đó 
làm giảm sức hấp dẫn của các địa điểm này. 

2.2. Các nghiên cứu về thực nghiệm 
Một số nghiên cứu hỗ trợ lý thuyết rằng tham nhũng có tác động tiêu cực đến thu hút FDI, làm giảm động 

lực đầu tư do rủi ro và chi phí không chính thức. Habib & Zurawwicki (2002) chứng minh rằng mức độ 
tham nhũng cao là yếu tố làm giảm thu hút đầu tư trực tiếp nước ngoài. Nghiên cứu sử dụng mô hình hồi 
quy tuyến tính trên dữ liệu bảng từ 111 quốc gia trong giai đoạn 1994-1998 và chỉ ra rằng nhà đầu tư nước 
ngoài thường tránh các quốc gia có mức tham nhũng cao do họ coi tham nhũng là phi đạo đức và rủi ro.

Abed & Davoodi (2002) sử dụng mô hình hồi quy OLS để phân tích dữ liệu bảng và dữ liệu chéo từ 25 
nền kinh tế đang chuyển đổi trong giai đoạn 1994-1998. Kết quả nghiên cứu cho thấy các quốc gia có mức 
tham nhũng thấp thường thu hút được nhiều FDI hơn các quốc gia có mức tham nhũng cao. Điều này cũng 
được khẳng định bởi Castro & Nunes (2013), khi sử dụng mô hình hồi quy GLS và phương pháp tác động 
cố định FEM trên dữ liệu từ 73 quốc gia trong giai đoạn 1998-2008 và kết luận rằng kiểm soát tham nhũng 
là yếu tố quyết định trong việc thu hút FDI và các nước với mức độ tham nhũng thấp thường thu hút mức 
FDI lớn hơn. Mathur & Singh (2013) thông qua nghiên cứu 29 quốc gia từ 1980-2000 bằng cách sử dụng 
mô hình hồi quy GLS và phương pháp REM, đã cho ra kết luận tương tự.

Võ Văn Dứt & cộng sự (2015) đã sử dụng mô hình hồi quy đa biến với hai phương pháp: tác động cố 
định FEM và tác động ngẫu nhiên REM để ước lượng mối quan hệ giữa tham nhũng và dòng vốn FDI vào 
30 nước châu Á trong giai đoạn 2004-2013. Kết quả cho thấy một quốc gia có mức tham nhũng cao sẽ ít thu 
hút FDI hơn, phù hợp với lý thuyết chiết trung của Dunning, theo đó tham nhũng được coi là một loại thuế 
đối với nhà đầu tư nước ngoài, từ đó làm giảm động lực đầu tư.

Lê Thị Phương Vy & cộng sự (2018) đã áp dụng mô hình ước lượng bình phương nhỏ nhất gộp POLS với 
hai phương pháp: tác động cố định FEM và tác động ngẫu nhiên REM, đồng thời kết hợp mô hình GMM để 
phân tích mối quan hệ giữa mức độ tham nhũng và FDI vào 31 quốc gia châu Á trong giai đoạn 2005-2014. 
Kết quả cho thấy tham nhũng có ảnh hưởng tiêu cực đến dòng vốn FDI, đặc biệt khi mức độ tham nhũng ở 
quốc gia nhận đầu tư cao hơn so với quốc gia đầu tư.

Fiza & cộng sự (2020) sử dụng mô hình GMM trên dữ liệu bảng của 54 quốc gia phát triển và đang phát 
triển từ 1996 đến 2018 để xem xét mối liên kết giữa FDI, tham nhũng và phát triển kinh tế. Kết quả cho thấy 
ở các nước phát triển, kiểm soát tham nhũng có liên quan tích cực đến FDI và tăng trưởng kinh tế, cho thấy 
các cơ quan tổ chức mạnh mẽ và cơ chế điều chỉnh khuyến khích đầu tư và phát triển kinh tế.

Một số nghiên cứu khác lại cho rằng tham nhũng có thể có tác động tích cực đến thu hút FDI, do tham 
nhũng có thể giúp doanh nghiệp vượt qua các rào cản hành chính và tạo ra lợi thế cạnh tranh. Egger & 
Winner (2005) thông qua nghiên cứu một mẫu gồm 73 quốc gia đang phát triển và phát triển trong khoảng 
thời gian từ năm 1995 tới 1999, chỉ ra rằng tham nhũng có thể giúp các doanh nghiệp vượt qua các quy định 
phức tạp và các rào cản hành chính, từ đó thu hút FDI. Cũng ở trong nghiên cứu của Fiza & cộng sự (2020), 
kết quả cho thấy ở các nước đang phát triển, mức độ tham nhũng cao và chất lượng quản trị yếu kém thúc 
đẩy đầu tư và tiến bộ kinh tế. Tức là, trong một số trường hợp, tham nhũng có thể tạo ra lợi thế cạnh tranh 
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nhất định cho các doanh nghiệp.
Tóm lại, mặc dù đã có một số nghiên cứu cả lý thuyết và thực nghiệm về tác động của kiểm soát tham 

nhũng đến thu hút FDI, tuy nhiên cần có nghiên cứu cập nhật xem xét tác động này cả giai đoạn trước Đại 
dịch Covid 19 và cả trong giai đoạn Đại dịch với phương pháp đáng tin cậy D-GMM trên cơ sở dữ liệu bảng 
của 21 nước ở khu vực châu Á giai đoạn 2013-2022. 

3. Thực trạng về tham nhũng và thu hút FDI 
Bảng 1 cho thấy giai đoạn 2013 đến 2022 các nước khu vực châu Á (21 nước nghiên cứu) có nhiều cải 

thiện trong việc tăng cường kiểm soát tham nhũng, chỉ số kiểm soát tham nhũng CPI tăng điểm bình quân từ 
41,79 (2013) lên 44,99 (2022). Khu vực Đông Á (Nhật Bản, Hàn Quốc, Trung Quốc …) duy trì mức chỉ số 
kiểm soát tham nhũng khá cao so với khu vực khác ở châu Á (Đông Nam Á, Nam Á và Trung Á), với điểm 
số tăng từ 61,97 (2013) lên 64.29 (2021) và giảm xuống 63,92 (2022) do ảnh hưởng của Đại dịch Covid 19. 
Điểm số này cho thấy Đông Á đã thực hiện kiểm soát tham nhũng khá hiệu quả trong giai đoạn này, đặc biệt, 
từ năm 2016 chỉ số này có xu hướng tăng và giữ ổn định. 

Một số nghiên cứu khác lại cho rằng tham nhũng có thể có tác động tích cực đến thu hút FDI, do tham 
nhũng có thể giúp doanh nghiệp vượt qua các rào cản hành chính và tạo ra lợi thế cạnh tranh. Egger & 
Winner (2005) thông qua nghiên cứu một mẫu gồm 73 quốc gia đang phát triển và phát triển trong khoảng 
thời gian từ năm 1995 tới 1999, chỉ ra rằng tham nhũng có thể giúp các doanh nghiệp vượt qua các quy 
định phức tạp và các rào cản hành chính, từ đó thu hút FDI. Cũng ở trong nghiên cứu của Fiza & cộng sự 
(2020), kết quả cho thấy ở các nước đang phát triển, mức độ tham nhũng cao và chất lượng quản trị yếu 
kém thúc đẩy đầu tư và tiến bộ kinh tế. Tức là, trong một số trường hợp, tham nhũng có thể tạo ra lợi thế 
cạnh tranh nhất định cho các doanh nghiệp. 

Tóm lại, mặc dù đã có một số nghiên cứu cả lý thuyết và thực nghiệm về tác động của kiểm soát tham 
nhũng đến thu hút FDI, tuy nhiên cần có nghiên cứu cập nhật xem xét tác động này cả giai đoạn trước Đại 
dịch Covid 19 và cả trong giai đoạn Đại dịch với phương pháp đáng tin cậy D-GMM trên cơ sở dữ liệu 
bảng của 21 nước ở khu vực châu Á giai đoạn 2013-2022.  

3. Thực trạng về tham nhũng và thu hút FDI  
Bảng 1 cho thấy giai đoạn 2013 đến 2022 các nước khu vực châu Á (21 nước nghiên cứu) có nhiều cải 
thiện trong việc tăng cường kiểm soát tham nhũng, chỉ số kiểm soát tham nhũng CPI tăng điểm bình quân 
từ 41,79 (2013) lên 44,99 (2022). Khu vực Đông Á (Nhật Bản, Hàn Quốc, Trung Quốc …) duy trì mức chỉ 
số kiểm soát tham nhũng khá cao so với khu vực khác ở châu Á (Đông Nam Á, Nam Á và Trung Á), với 
điểm số tăng từ 61,97 (2013) lên 64.29 (2021) và giảm xuống 63,92 (2022) do ảnh hưởng của Đại dịch 
Covid 19. Điểm số này cho thấy Đông Á đã thực hiện kiểm soát tham nhũng khá hiệu quả trong giai đoạn 
này, đặc biệt, từ năm 2016 chỉ số này có xu hướng tăng và giữ ổn định.  

 

Bảng 1: Chỉ số kiểm soát tham nhũng của các khu vực châu Á giai đoạn 2013-2022 
Đơn vị: Điểm

Khu vực Đông Á Đông Nam Á Nam Á Trung Á Trung bình 
2013 61,97 45,14 25,12 34,91 41,79 
2014 61,54 45,31 27,24 35,74 42,46 
2015 60,00 44,35 29,05 34,21 41,90 
2016 59,76 43,45 26,67 34,76 41,16 
2017 60,48 44,11 28,73 34,05 41,84 
2018 61,19 44,70 29,68 38,57 43,54 
2019 61,31 43,10 27,30 41,83 43,39 
2020 63,21 44,94 28,10 40,16 44,10 
2021 64,29 46,37 28,89 43,73 45,82 
2022 63,92 46,29 27,52 42,22 44,99 

Nguồn: Tổng hợp từ WDI. 
 

Nam Á có chỉ số kiểm soát tham nhũng thấp nhất trong tất cả các khu vực, dao động từ 25,12 đến 29,68. 
Tuy nhiên, chỉ số này có sự biến động lớn hơn so với các khu vực khác, với một số năm có sự cải thiện 
(2015 và 2018) nhưng không duy trì được ổn định và xu hướng tăng dài hạn do chính sách kiểm soát tham 
nhũng không ổn định và nhất quán. 

Trung Á có sự cải thiện rõ rệt nhất về kiểm soát tham nhũng trong giai đoạn này. Từ năm 2013 với điểm 
số 34,91, khu vực này đã tăng dần lên 43,73 vào năm 2021 trước khi giảm nhẹ vào năm 2022 (42,22). Điều 
này cho thấy nỗ lực chống tham nhũng và cải thiện môi trường đầu tư khu vực Trung Á. 

Nam Á có chỉ số kiểm soát tham nhũng thấp nhất trong tất cả các khu vực, dao động từ 25,12 đến 29,68. 
Tuy nhiên, chỉ số này có sự biến động lớn hơn so với các khu vực khác, với một số năm có sự cải thiện (2015 
và 2018) nhưng không duy trì được ổn định và xu hướng tăng dài hạn do chính sách kiểm soát tham nhũng 
không ổn định và nhất quán.

Trung Á có sự cải thiện rõ rệt nhất về kiểm soát tham nhũng trong giai đoạn này. Từ năm 2013 với điểm 
số 34,91, khu vực này đã tăng dần lên 43,73 vào năm 2021 trước khi giảm nhẹ vào năm 2022 (42,22). Điều  

Bảng 2: Lượng FDI vào các khu vực châu Á giai đoạn 2013-2022 
Đơn vị: Tỷ USD 

Khu vực Đông Á Đông Nam Á Nam Á Trung Á Tổng 
2013 79,10 16,21 10,70 4,71 110,72 
2014 74,37 15,78 13,00 4,69 107,84 
2015 62,98 15,96 16,17 5,47 100,58 
2016 55,91 13,78 16,46 6,54 92,69 
2017 51,07 20,94 14,76 3,80 90,57 
2018 68,70 18,96 15,43 2,73 105,82 
2019 59,80 21,72 18,25 309 102,86 
2020 81,54 15,57 22,65 2,96 122,72 
2021 100,88 28,07 16,20 3,28 148,43 
2022 64,25 28,75 17,66 3,29 113,95 

        Nguồn: Tổng hợp từ WDI. 
 

Bảng 2 cho thấy giai đoạn 2013-2022 Khu vực châu Á vẫn duy trì được việc thu hút FDI với lượng lớn 110 
tỷ USD (2013) tăng lên 148 tỷ USD (2021) nhờ cải thiện môi trường đầu tư trong đó có nỗ lực kiểm soát 
tham nhũng. Khu vực Đông Á nơi kiểm soát tham nhũng tốt nhất cũng là nơi thu hút được vốn FDI cao 
nhất Khu vực châu Á với số lượng FDI 79,10 tỷ USD năm 2013 (chiếm hơn 70% Khu vực), tuy nhiên giảm 
dần xuống 51,07 tỷ USD (2017) và tăng mạnh lên hơn 100 tỷ USD vào năm 2021 và tiếp tục tăng đến đỉnh 
điểm vào năm 2021 (100,88 tỷ USD). Tuy nhiên, năm 2022 lại chứng kiến sự sụt giảm đáng kể xuống còn 
64,25 tỷ USD. Sự biến động mạnh thu hút FDI có thể được lý giải bởi những biến động về kinh tế chính trị 
bên cạnh yếu tố về kiểm soát tham nhũng ở những nước Khu vực này. Khu vực Đông Nam Á cho thấy sự 
thu hút FDI ổn định và khả quan, đặc biệt từ năm 2017 đến 2022. Lượng FDI tăng từ 15,78 tỷ USD năm 
2014 lên đến 28,75 tỷ USD vào năm 2022, cho thấy khu vực này ngày càng trở nên hấp dẫn đối với các nhà 
đầu tư nước ngoài. Việc duy trì và gia tăng FDI qua các năm cho thấy các quốc gia trong khu vực này đã 
cải thiện được môi trường đầu tư và thu hút nhiều hơn các nguồn vốn ngoại. Khác với các nước Đông Á và 
Đông Nam Á, Trung Á có lượng FDI thấp nhất trong các khu vực và có sự biến động khá lớn trong giai 
đoạn này, một phần do vị trí địa lý môi trường đầu tư mặc dù những quốc gia này cũng đã nỗ lực trong việc 
kiểm soát tham nhũng. FDI đạt đỉnh vào năm 2016 với 6,54 tỷ USD nhưng sau đó giảm xuống dưới 4 tỷ 
USD trong các năm 2017-2022.  

4. Mô hình và phương pháp nghiên cứu 
4.1. Mô hình 

Nghiên cứu sử dụng mô hình hồi quy tuyến tính và ứng dụng phương pháp hồi quy GMM để nghiên cứu 
tác động của kiểm soát tham nhũng tới thu hút FDI tại châu Á giai đoạn 2013-2022.  

Các biến kiểm soát cho biến FDI được kế thừa từ các lý thuyết về lợi thế địa điểm, đồng thời cũng tiếp nhận 
theo đề xuất của Võ Văn Dứt & cộng sự (2015) và Lê Thị Phương Vy & cộng sự (2018).  

FDI = β0 + β1FDIt-1+ β2Cor + β3GDPgr + β4Infras + β5Unemp + β6Open+ β7Political + α 

Trong đó β0 là hệ số chặn, βi là hệ số góc (i=1,2,3,4,5,6,7), α là sai số ngẫu nhiên.  

4.2. Phương pháp nghiên cứu  

Nghiên cứu sử dụng ước lượng D-GMM của Arellano và Bond (1991), Arellano và Bover (1995), Blundell 
và Bond (1998). Trong trường hợp các biến vĩ mô trong mô hình có khả năng nội sinh và các vấn đề khác, 
phương pháp ước lượng D-GMM được coi là phù hợp bằng cách sử dụng độ trễ của các biến làm công cụ. 
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này cho thấy nỗ lực chống tham nhũng và cải thiện môi trường đầu tư khu vực Trung Á.
 Bảng 2 cho thấy giai đoạn 2013-2022 Khu vực châu Á vẫn duy trì được việc thu hút FDI với lượng lớn 

110 tỷ USD (2013) tăng lên 148 tỷ USD (2021) nhờ cải thiện môi trường đầu tư trong đó có nỗ lực kiểm 
soát tham nhũng. Khu vực Đông Á nơi kiểm soát tham nhũng tốt nhất cũng là nơi thu hút được vốn FDI cao 
nhất Khu vực châu Á với số lượng FDI 79,10 tỷ USD năm 2013 (chiếm hơn 70% Khu vực), tuy nhiên giảm 
dần xuống 51,07 tỷ USD (2017) và tăng mạnh lên hơn 100 tỷ USD vào năm 2021 và tiếp tục tăng đến đỉnh 
điểm vào năm 2021 (100,88 tỷ USD). Tuy nhiên, năm 2022 lại chứng kiến sự sụt giảm đáng kể xuống còn 
64,25 tỷ USD. Sự biến động mạnh thu hút FDI có thể được lý giải bởi những biến động về kinh tế chính trị 
bên cạnh yếu tố về kiểm soát tham nhũng ở những nước Khu vực này. Khu vực Đông Nam Á cho thấy sự 
thu hút FDI ổn định và khả quan, đặc biệt từ năm 2017 đến 2022. Lượng FDI tăng từ 15,78 tỷ USD năm 
2014 lên đến 28,75 tỷ USD vào năm 2022, cho thấy khu vực này ngày càng trở nên hấp dẫn đối với các 
nhà đầu tư nước ngoài. Việc duy trì và gia tăng FDI qua các năm cho thấy các quốc gia trong khu vực này 
đã cải thiện được môi trường đầu tư và thu hút nhiều hơn các nguồn vốn ngoại. Khác với các nước Đông Á 
và Đông Nam Á, Trung Á có lượng FDI thấp nhất trong các khu vực và có sự biến động khá lớn trong giai 
đoạn này, một phần do vị trí địa lý môi trường đầu tư mặc dù những quốc gia này cũng đã nỗ lực trong việc 
kiểm soát tham nhũng. FDI đạt đỉnh vào năm 2016 với 6,54 tỷ USD nhưng sau đó giảm xuống dưới 4 tỷ 
USD trong các năm 2017-2022. 

4. Mô hình và phương pháp nghiên cứu
4.1. Mô hình
Nghiên cứu sử dụng mô hình hồi quy tuyến tính và ứng dụng phương pháp hồi quy GMM để nghiên cứu 

tác động của kiểm soát tham nhũng tới thu hút FDI tại châu Á giai đoạn 2013-2022. 
Các biến kiểm soát cho biến FDI được kế thừa từ các lý thuyết về lợi thế địa điểm, đồng thời cũng tiếp 

nhận theo đề xuất của Võ Văn Dứt & cộng sự (2015) và Lê Thị Phương Vy & cộng sự (2018). 
FDI = β0 + β1FDIt-1+ β2Cor + β3GDPgr + β4Infras + β5Unemp + β6Open+ β7Political + α
Trong đó β0 là hệ số chặn, βi là hệ số góc (i=1,2,3,4,5,6,7), α là sai số ngẫu nhiên. 
4.2. Phương pháp nghiên cứu 
Nghiên cứu sử dụng ước lượng D-GMM của Arellano và Bond (1991), Arellano và Bover (1995), Blundell 

và Bond (1998). Trong trường hợp các biến vĩ mô trong mô hình có khả năng nội sinh và các vấn đề khác, 

Tiếp theo, sự hợp lý của các biến công cụ được đánh giá qua các chỉ số kiểm định giới hạn về nội sinh của 
mô hình, hay còn gọi là kiểm định Hansen/Sargan. Kiểm định này đặt giả thuyết H0 rằng các biến công cụ 
không tương quan với sai số trong mô hình, tức là chúng là các biến ngoại sinh. Ngoài ra, các kiểm định về 
khả năng xảy ra tự tương quan giữa sai số mô hình và giá trị của biến công cụ cũng được thực hiện. Kiểm 
định Arellano-Bond về tự tương quan đặt giả thuyết H0 rằng không có tự tương quan và được áp dụng cho 
số dư sai phân. Thông thường, kiểm định tiến trình AR (1) trong sai phân bậc 1 sẽ bác bỏ giả thuyết H0. 
Do đó, kiểm định AR (2) thường được ưu tiên hơn vì nó kiểm tra tự tương quan ở các cấp độ đặc biệt. 

4.3. Biến và dữ liệu 

Nghiên cứu thu thập dữ liệu của 21 quốc gia châu Á trong giai đoạn 2013-2022 có sẵn trong báo cáo của 
Ngân hàng Thế giới. Dưới đây là dữ liệu bảng dùng để ước lượng tác động của kiểm soát tham nhũng lên 
thu hút vốn FDI của các quốc gia này. 

 

Bảng 3: Mô tả các biến 
Tên biến Vai trò Ký hiệu Diễn giải biến Nguồn Dấu kỳ vọng

Dòng vốn đầu tư 
trực tiếp nước ngoài  Biến phụ thuộc FDI 

Tổng giá trị dòng vốn đầu tư trực tiếp 
nước ngoài vào trong nước trên tổng 
GDP (%)

WDI  

Kiểm soát tham 
nhũng  Biến độc lập Cor 

Phạm vi từ 0 đến 100. Điểm càng gần 
100 thể hiện mức độ kiểm soát tham 
nhũng cao. Điểm càng gần 0 thể hiện 
mức độ kiểm soát tham nhũng thấp

WGI + 

Tăng trưởng GDP Biến độc lập GDPgr Phần trăm tăng trưởng hàng năm của 
GDP (%) WDI + 

Cơ sở hạ tầng Biến độc lập Infras 

Số lượng đăng ký thuê bao điện thoại 
cố định trong một quốc gia trong một 
khoảng thời gian nhất định. Chỉ số 
này không chỉ cho biết về sự tiếp cận 
của dân số đến dịch vụ viễn thông, 
mà còn phản ánh khả năng kết nối 
thông tin và giao tiếp trong nền kinh 
tế (Asiedu, 2002)

WDI + 

Tỉ lệ thất nghiệp Biến độc lập Unemp 
Tỷ lệ thất nghiệp được tính bằng số 
người thất nghiệp chia cho tổng số 
người trong lực lượng lao động (%)

WDI - 

Độ mở nền kinh tế Biến độc lập Open 
Độ mở của nền kinh tế được đo bằng 
kim ngạch xuất nhập khẩu chia cho 
quy mô GDP (%)

WDI + 

Ổn định chính trị Biến độc lập Political 

Phạm vi từ 0 đến 100. Điểm càng gần 
100 thì quốc gia càng có độ ổn định 
chính trị cao. Điểm càng gần 0 chỉ ra 
rằng quốc gia có sự bất ổn chính trị 
cao và có khả năng xảy ra bạo động.

WGI + 
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phương pháp ước lượng D-GMM được coi là phù hợp bằng cách sử dụng độ trễ của các biến làm công cụ. 
Tiếp theo, sự hợp lý của các biến công cụ được đánh giá qua các chỉ số kiểm định giới hạn về nội sinh của 
mô hình, hay còn gọi là kiểm định Hansen/Sargan. Kiểm định này đặt giả thuyết H0 rằng các biến công cụ 
không tương quan với sai số trong mô hình, tức là chúng là các biến ngoại sinh. Ngoài ra, các kiểm định về 
khả năng xảy ra tự tương quan giữa sai số mô hình và giá trị của biến công cụ cũng được thực hiện. Kiểm 
định Arellano-Bond về tự tương quan đặt giả thuyết H0 rằng không có tự tương quan và được áp dụng cho 
số dư sai phân. Thông thường, kiểm định tiến trình AR (1) trong sai phân bậc 1 sẽ bác bỏ giả thuyết H0. Do 
đó, kiểm định AR (2) thường được ưu tiên hơn vì nó kiểm tra tự tương quan ở các cấp độ đặc biệt.

4.3. Biến và dữ liệu
Nghiên cứu thu thập dữ liệu của 21 quốc gia châu Á trong giai đoạn 2013-2022 có sẵn trong báo cáo của 

Ngân hàng Thế giới. Dưới đây là dữ liệu bảng dùng để ước lượng tác động của kiểm soát tham nhũng lên 
thu hút vốn FDI của các quốc gia này.

5. Kết quả nghiên cứu
5.1. Kết quả chung 

Tiếp theo, sự hợp lý của các biến công cụ được đánh giá qua các chỉ số kiểm định giới hạn về nội sinh của 
mô hình, hay còn gọi là kiểm định Hansen/Sargan. Kiểm định này đặt giả thuyết H0 rằng các biến công cụ 
không tương quan với sai số trong mô hình, tức là chúng là các biến ngoại sinh. Ngoài ra, các kiểm định về 
khả năng xảy ra tự tương quan giữa sai số mô hình và giá trị của biến công cụ cũng được thực hiện. Kiểm 
định Arellano-Bond về tự tương quan đặt giả thuyết H0 rằng không có tự tương quan và được áp dụng cho 
số dư sai phân. Thông thường, kiểm định tiến trình AR (1) trong sai phân bậc 1 sẽ bác bỏ giả thuyết H0. 
Do đó, kiểm định AR (2) thường được ưu tiên hơn vì nó kiểm tra tự tương quan ở các cấp độ đặc biệt. 

4.3. Biến và dữ liệu 

Nghiên cứu thu thập dữ liệu của 21 quốc gia châu Á trong giai đoạn 2013-2022 có sẵn trong báo cáo của 
Ngân hàng Thế giới. Dưới đây là dữ liệu bảng dùng để ước lượng tác động của kiểm soát tham nhũng lên 
thu hút vốn FDI của các quốc gia này. 

 

Bảng 3: Mô tả các biến 
Tên biến Vai trò Ký hiệu Diễn giải biến Nguồn Dấu kỳ vọng

Dòng vốn đầu tư 
trực tiếp nước ngoài  Biến phụ thuộc FDI 

Tổng giá trị dòng vốn đầu tư trực tiếp 
nước ngoài vào trong nước trên tổng 
GDP (%)

WDI  

Kiểm soát tham 
nhũng  Biến độc lập Cor 

Phạm vi từ 0 đến 100. Điểm càng gần 
100 thể hiện mức độ kiểm soát tham 
nhũng cao. Điểm càng gần 0 thể hiện 
mức độ kiểm soát tham nhũng thấp

WGI + 

Tăng trưởng GDP Biến độc lập GDPgr Phần trăm tăng trưởng hàng năm của 
GDP (%) WDI + 

Cơ sở hạ tầng Biến độc lập Infras 

Số lượng đăng ký thuê bao điện thoại 
cố định trong một quốc gia trong một 
khoảng thời gian nhất định. Chỉ số 
này không chỉ cho biết về sự tiếp cận 
của dân số đến dịch vụ viễn thông, 
mà còn phản ánh khả năng kết nối 
thông tin và giao tiếp trong nền kinh 
tế (Asiedu, 2002)

WDI + 

Tỉ lệ thất nghiệp Biến độc lập Unemp 
Tỷ lệ thất nghiệp được tính bằng số 
người thất nghiệp chia cho tổng số 
người trong lực lượng lao động (%)

WDI - 

Độ mở nền kinh tế Biến độc lập Open 
Độ mở của nền kinh tế được đo bằng 
kim ngạch xuất nhập khẩu chia cho 
quy mô GDP (%)

WDI + 

Ổn định chính trị Biến độc lập Political 

Phạm vi từ 0 đến 100. Điểm càng gần 
100 thì quốc gia càng có độ ổn định 
chính trị cao. Điểm càng gần 0 chỉ ra 
rằng quốc gia có sự bất ổn chính trị 
cao và có khả năng xảy ra bạo động.

WGI + 

 

5. Kết quả nghiên cứu 
5.1. Kết quả chung  

Dựa vào dữ liệu bảng của 21 quốc gia châu Á, tác giả thực hiện kiểm định tác động của kiểm soát tham 
nhũng đến thu hút FDI bằng phương pháp D-GMM với biến FDIt-4 và Cort-5 là biến công cụ. Việc chọn 
FDIt-4 và Cort-5 làm biến công cụ trong phương pháp D-GMM không chỉ giúp cải thiện tính ý nghĩa của các 
biến trong mô hình mà còn đảm bảo rằng các kiểm định thống kê quan trọng như kiểm định Hansen/Sargan 
và kiểm định AR (2) đều cho kết quả tốt. Điều này làm tăng độ tin cậy và chính xác của các kết quả nghiên 
cứu. Kết quả ước lượng mô hình được trình bày ở Bảng 4. 

 

Bảng 4: Kết quả ước lượng 

Biến  Mô hình cơ sở 
(1) 

Giai đoạn trước Covid  
(2) 

Giai đoạn tác động Covid 
(3) 

FDIt-1 -0,35*** 
(0,04) 

-0,53*** 
(0,06) 

-0,24*** 
(0,05) 

Cor 0,21*** 
(0,05) 

0,55*** 
(0,13) 

0,22*** 
(0,04) 

GDPgr 0,10*** 
(0,04) 

-0,61*** 
(0,08) 

0,05*** 
(0,02) 

Infras 0,73*** 
(0,22) 

3,05*** 
(0,34) 

0,18 
(0,14) 

Unemp -0,86*** 
(0,23) 

0,29 
(0,76) 

-0,25* 
(0,14) 

Open 0,08*** 
(0,02) 

0,44*** 
(0,10) 

0,08*** 
(0,02) 

Political -0,28*** 
(0,05) 

-0,43** 
(0,18) 

0,13 
(0,08) 

Số quan sát 147 126 42 
Số lượng nhóm 21 21 21 
Số lượng biến công cụ 19 18 20 

Chú thích: Biến phụ thuộc FDI; *** p<0,01, ** p<0,05, * p<0,1   
Nguồn: Tính từ phần mềm Stata 14.0. 
 
 

Kết quả hiển thị ở Bảng 4 cột (1) mô hình cơ sở cho thấy: Đầu tư Trực tiếp nước ngoài ở thời điểm trước 
đó (FDIt-1); kiểm soát tham nhũng (Cor); Tăng trưởng kinh tế (GDPgr); Cơ sở hạ tầng (Infras); Tỉ lệ thất 
nghiệp (Unemp); Độ mở nền kinh tế (Open) và Ổn định chính trị (Political) đều có ý nghĩa thống kê ở mức 
1% và mức độ tác động khác nhau lên FDI, cụ thể: 

Biến Kiểm soát tham nhũng (Cor) có ý nghĩa thống kê ở mức 1% và có tác động dương (0,21) tới thu hút 
FDI. Theo đó, khi mức kiểm soát tham nhũng tăng 1 đơn vị (1%) thì dòng vốn FDI tăng 0,21% trong điều 
kiện các yếu tố khác không đổi. Việc kiểm soát tham nhũng cho thấy tác động tích cực trung bình đến FDI. 
Kết quả này phù hợp với kỳ vọng của nghiên cứu và kết quả của Dunning (1977), Abed & Davoodi (2002), 
Castro & Nunes (2013), Fiza & cộng sự (2020). Điều này cho thấy khi các nước châu Á tăng cường kiểm 
soát tham nhũng thì sẽ thu hút được nhiều hơn dòng vốn FDI chảy vào trong nước, bao gồm cả Việt Nam. 

Nhân tố FDI thời kì trước (FDIt-1) có ý nghĩa thông kê ở mức 1% nhưng hệ số âm (-0,35), cho thấy mối 
quan hệ ngược chiều giữa FDI hiện tại và FDI của kỳ trước. Điều này có nghĩa là nếu FDI trong kỳ trước 
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Dựa vào dữ liệu bảng của 21 quốc gia châu Á, tác giả thực hiện kiểm định tác động của kiểm soát tham 
nhũng đến thu hút FDI bằng phương pháp D-GMM với biến FDIt-4 và Cort-5 là biến công cụ. Việc chọn 
FDIt-4 và Cort-5 làm biến công cụ trong phương pháp D-GMM không chỉ giúp cải thiện tính ý nghĩa của các 
biến trong mô hình mà còn đảm bảo rằng các kiểm định thống kê quan trọng như kiểm định Hansen/Sargan 
và kiểm định AR (2) đều cho kết quả tốt. Điều này làm tăng độ tin cậy và chính xác của các kết quả nghiên 
cứu. Kết quả ước lượng mô hình được trình bày ở Bảng 4.

Kết quả hiển thị ở Bảng 4 cột (1) mô hình cơ sở cho thấy: Đầu tư Trực tiếp nước ngoài ở thời điểm trước 
đó (FDIt-1); kiểm soát tham nhũng (Cor); Tăng trưởng kinh tế (GDPgr); Cơ sở hạ tầng (Infras); Tỉ lệ thất 
nghiệp (Unemp); Độ mở nền kinh tế (Open) và Ổn định chính trị (Political) đều có ý nghĩa thống kê ở mức 
1% và mức độ tác động khác nhau lên FDI, cụ thể:

Biến Kiểm soát tham nhũng (Cor) có ý nghĩa thống kê ở mức 1% và có tác động dương (0,21) tới thu hút 
FDI. Theo đó, khi mức kiểm soát tham nhũng tăng 1 đơn vị (1%) thì dòng vốn FDI tăng 0,21% trong điều 
kiện các yếu tố khác không đổi. Việc kiểm soát tham nhũng cho thấy tác động tích cực trung bình đến FDI. 
Kết quả này phù hợp với kỳ vọng của nghiên cứu và kết quả của Dunning (1977), Abed & Davoodi (2002), 
Castro & Nunes (2013), Fiza & cộng sự (2020). Điều này cho thấy khi các nước châu Á tăng cường kiểm 
soát tham nhũng thì sẽ thu hút được nhiều hơn dòng vốn FDI chảy vào trong nước, bao gồm cả Việt Nam.

Nhân tố FDI thời kì trước (FDIt-1) có ý nghĩa thông kê ở mức 1% nhưng hệ số âm (-0,35), cho thấy mối 
quan hệ ngược chiều giữa FDI hiện tại và FDI của kỳ trước. Điều này có nghĩa là nếu FDI trong kỳ trước 
cao, thì FDI trong kỳ hiện tại có xu hướng giảm. Đây là dấu hiệu phản ánh sự bão hòa trong cơ hội đầu tư 
hoặc sự cạnh tranh gia tăng giữa các khu vực. 

Nhân tố tăng trưởng kinh tế (GDPgr) có ý nghĩa thống kê ở mức 1% và tác động dương đến FDI. Khi 
GDPgr tăng 1% thì khả năng thu hút được FDI tăng khoảng 0,1%. Kết quả này phù hợp với kỳ vọng của 
bài nghiên cứu và kết luận của Qayoom & cộng sự (2013). Nguyên nhân là do các nhà đầu tư thường xem 
xét tăng trưởng GDP như một chỉ số của sức khỏe nền kinh tế và triển vọng dài hạn. Tăng trưởng GDP cao 
thường cho thấy nền kinh tế đang hoạt động tốt và có khả năng tạo ra lợi nhuận tốt hơn, từ đó làm tăng sự 
hấp dẫn của thị trường cho các nhà đầu tư.

Tương tự, yếu tố Cơ sở hạ tầng (Infras) có ý nghĩa thống kê ở mức 1% và tác động dương (0,73) đến thu 
hút FDI. Qua đó cho thấy khi cơ sở hạ tầng tăng (giảm) 1% thì dòng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài tăng 
(giảm) 0,73 %. Kết quả này hoàn toàn phù hợp với giả thuyết và kết quả của Lê Văn Phúc & cộng sự (2019). 
Hệ số dương và ý nghĩa thống kê cao của biến Infras chứng tỏ rằng cơ sở hạ tầng có tác động quan trọng 
và tích cực đến việc thu hút FDI. Khi cơ sở hạ tầng được cải thiện, dòng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài có 
xu hướng tăng lên, điều này có thể giải thích bởi sự giảm chi phí kinh doanh, nâng cao hiệu quả sản xuất.

Tỉ lệ thất nghiệp (Unemp) có tác động tiêu cực đến việc thu hút FDI. Hệ số -0,86 cho thấy rằng khi tỷ lệ 
thất nghiệp tăng lên 1%, dòng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài giảm 0,86%. Đây là nhân tố cho thấy tác động 
mạnh nhất và tiêu cực nhất đến FDI. Có thể thấy rằng khi tỷ lệ thất nghiệp tăng, FDI giảm đáng kể, do đó, 
các nhà đầu tư quốc tế thường có xu hướng tránh các quốc gia hoặc khu vực có tỷ lệ thất nghiệp cao. Kết quả 
nghiên cứu này hoàn toàn phù hợp với nghiên cứu của Valli & Masih (2014), khi cho rằng: tỷ lệ thất nghiệp 
cao cũng có thể dẫn đến các vấn đề xã hội và kinh tế như bất ổn xã hội, chi phí phúc lợi cao, và giảm sức 
mua của người tiêu dùng, từ đó làm giảm lợi nhuận dự kiến của các nhà đầu tư.

Biến Độ mở nền kinh tế (Open) có ý nghĩa thống kê ở mức 1% và hệ số hồi quy dương (0,08). Theo đó, 
khi độ mở nền kinh tế tăng (giảm) 1% thì dòng vốn FDI tăng (giảm) 0,08%. Điều này thể hiện tác động cùng 
chiều của độ mở nền kinh tế tới thu hút FDI, phù hợp với kỳ vọng của bài nghiên cứu và kết luận của Hao 
(2023). Mặc dù độ mở nền kinh tế có tác động tích cực đến thu hút FDI, tuy nhiên đây là yếu tố tác động yếu 
nhất trong mô hình. Điều này có nghĩa là việc tăng độ mở nền kinh tế chỉ đóng góp một phần nhỏ vào việc 
thu hút FDI. Do đó, để dòng chảy FDI trở nên mạnh mẽ hơn, nền kinh tế vẫn cần phải duy trì và nâng cao 
độ mở cửa, bằng cách giảm thiểu rào cản thương mại, nâng cấp cơ sở hạ tầng; bên cạnh đó là đảm bảo các 
quy định pháp lý rõ ràng để tạo niềm tin cho nhà đầu tư.

Kết quả bất ngờ là biến Ổn định chính trị có tác động ngược chiều tới FDI. Theo đó, khi ổn định chính trị 
tăng (giảm) 1 đơn vị thì dòng vốn đầu tư trực tiếp nước ngoài giảm (tăng) 0,28 đơn vị. Điều này trái với kỳ 
vọng trong nghiên cứu và kết luận của Polyxeni & Theodore (2022). Kết quả trên có thể là do sự phức tạp 
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của mối quan hệ giữa ổn định chính trị và đầu tư. Trong khi ổn định chính trị thường được coi là yếu tố tích 
cực trong nhiều nghiên cứu, các yếu tố như thiếu cạnh tranh, chính sách kinh tế không hiệu quả, và bối cảnh 
cụ thể có thể dẫn đến những tác động trái ngược.

5.2. Kết quả giai đoạn trước và trong đại dịch Covid-19.
Kết quả nghiên cứu ở Bảng 4 cột (2), (3) cho thấy: Trong thời kỳ không có Covid, kiểm soát tham nhũng 

có tác động tích cực mạnh mẽ đến FDI, với hệ số hồi quy là 0,55. Điều này có nghĩa là khi mức độ kiểm 
soát tham nhũng tăng 1 đơn vị, dòng vốn FDI tăng 0,55 đơn vị. Tác động này có ý nghĩa thống kê cao, cho 
thấy rằng trong điều kiện bình thường, các nhà đầu tư rất coi trọng mức độ kiểm soát tham nhũng khi quyết 
định đầu tư. Điều này là bởi vì kiểm soát tham nhũng giúp tạo ra môi trường kinh doanh minh bạch và ổn 
định, từ đó gia tăng niềm tin của nhà đầu tư. Minh chứng rõ ràng cho điều này là Singapore và Hồng Kông. 
Trước khi Đại dịch Covid-19 bùng phát, các quốc gia này có mức độ kiểm soát tham nhũng tốt và thu hút 
được lượng FDI lớn. 

Tuy nhiên, trong thời kỳ Đại dịch Covid-19, kiểm soát tham nhũng vẫn có tác động tích cực đến FDI, 
nhưng tác động này đã giảm đáng kể, với hệ số hồi quy chỉ còn 0,22. Điều này cho thấy mức độ ảnh hưởng 
của kiểm soát tham nhũng đối với FDI đã yếu đi so với thời kỳ không Covid. Sự suy giảm này có thể được 
giải thích bởi sự thay đổi trong ưu tiên của các nhà đầu tư, khi họ có thể tập trung hơn vào các yếu tố khác 
như tính linh hoạt của chính sách, sự hỗ trợ của chính phủ, và khả năng quản lý khủng hoảng trong bối cảnh 
đại dịch. Ví dụ, Việt Nam được coi là một trong những quốc gia quản lý đại dịch hiệu quả nhất ở khu vực 
Châu Á nhờ vào các biện pháp kiểm soát nghiêm ngặt và nhanh chóng. Mặc dù mức độ kiểm soát tham 
nhũng ở Việt Nam không cao bằng Singapore, nhưng Việt Nam vẫn thu hút được nhiều FDI trong thời kỳ 
Covid nhờ vào khả năng kiểm soát dịch bệnh, hỗ trợ doanh nghiệp, và các chính sách khuyến khích đầu tư. 
Ngược lại, Ấn Độ, nơi kiểm soát tham nhũng chưa thực sự hiệu quả và gặp khó khăn trong quản lý đại dịch 
đã chứng kiến sự dòng FDI suy giảm. Mặc dù Ấn Độ có tiềm năng thị trường lớn, tuy nhiên, sự không ổn 
định trong quản lý dịch bệnh và chính sách có thể khiến nhà đầu tư e ngại hơn, dẫn đến việc các yếu tố khác 
như kiểm soát tham nhũng mất đi sức ảnh hưởng ban đầu.

6. Kết luận và kiến nghị
Nghiên cứu này đã cho thấy rằng kiểm soát tham nhũng đóng vai trò quan trọng đối với các nước muốn 

thu hút đầu tư trực tiếp nước ngoài (FDI) bao gồm cả giai đoạn trước và giai đoạn có Đại dịch. Kết quả cho 
thấy rằng khi các quốc gia châu Á tăng cường kiểm soát tham nhũng, thì khả năng thu hút FDI sẽ tăng lên 
đáng kể trong điều kiện bình thường. Điều này gợi ý các chính phủ các nước châu Á cần thiết kế và thực thi 
các chính sách kiểm soát tham nhũng nhằm tăng cường thu hút FDI trong bối cảnh cạnh tranh gay gắt thu 
hút nhà đầu tư quốc tế giữa các nước và khu vực trên thế giới. Một số gợi ý chính sách có thể kiểm soát tham 
nhũng như: (1) minh bạch hóa thông tin về chính sách, tài sản, thu nhập của quan chức, công khai hợp đồng 
và dự án đầu tư công; (2) tăng cường kiểm tra giám sát, kiểm soát nội bộ, kiểm soát chéo và hậu kiểm; (3) 
cải cách thủ tục hành chính, hiện thực hóa nền hành chính công điện tử từ cấp cơ sở đến trung ương và (4) 
tăng cường tính độc lập của hệ thống tư pháp.

Ngoài ra, kết quả nghiên cứu cũng gợi mở một số khuyến nghị chính sách nhằm thu hút vốn FDI. Cụ thể, 
chính sách cải thiện cơ sở hạ tầng thông qua đầu tư vào hạ tầng giao thông, cải thiện hạ tầng kỹ thuật số, 
công nghệ viễn thông, nhất là trong bối cảnh công nghiệp 4.0 và sự phát triển nhanh chóng của công nghệ 
AI. Chính sách cải thiện độ mở nền kinh tế thông qua thúc đẩy gia nhập các hiệp định thương mại tự do và 
hỗ trợ các doanh nghiệp xuất khẩu, tăng cường đối thoại và hợp tác chính sách. Thúc đẩy tăng trưởng GDP 
thông qua phát triển các ngành công nghiệp chiến lược, phát triển kinh tế xanh và bền vững, ổn định chính 
sách kinh tế vĩ mô. Giảm tỷ lệ thất nghiệp giúp thu hút FDI, đến lượt nó thu hút FDI làm giảm hơn nữa tỷ 
lệ thất nghiệp của nền kinh tế. 

Bên cạnh những kết quả đạt được, bài nghiên cứu cũng tồn tại một số hạn chế: (1) phạm vi nghiên cứu 
còn hạn chế; (2) nghiên cứu chưa kiểm soát được tất cả các biến nhiễu có khả năng tác động đến mối quan 
hệ giữa chính sách kiểm soát tham nhũng và thu hút FDI; (3) nghiên cứu chưa đề cập đến sự khác biệt về 
văn hóa và thể chế giữa các nước đầu tư và nhận đầu tư, cũng như sự chênh lệch về mức độ tham nhũng giữa 
các quốc gia này. Những hạn chế này sẽ là động lực cho các nghiên cứu tiếp theo.
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thích bởi sự thay đổi trong ưu tiên của các nhà đầu tư, khi họ có thể tập trung hơn vào các yếu tố khác như 
tính linh hoạt của chính sách, sự hỗ trợ của chính phủ, và khả năng quản lý khủng hoảng trong bối cảnh đại 
dịch. Ví dụ, Việt Nam được coi là một trong những quốc gia quản lý đại dịch hiệu quả nhất ở khu vực Châu 
Á nhờ vào các biện pháp kiểm soát nghiêm ngặt và nhanh chóng. Mặc dù mức độ kiểm soát tham nhũng ở 
Việt Nam không cao bằng Singapore, nhưng Việt Nam vẫn thu hút được nhiều FDI trong thời kỳ Covid 
nhờ vào khả năng kiểm soát dịch bệnh, hỗ trợ doanh nghiệp, và các chính sách khuyến khích đầu tư. Ngược 
lại, Ấn Độ, nơi kiểm soát tham nhũng chưa thực sự hiệu quả và gặp khó khăn trong quản lý đại dịch đã 
chứng kiến sự dòng FDI suy giảm. Mặc dù Ấn Độ có tiềm năng thị trường lớn, tuy nhiên, sự không ổn định 
trong quản lý dịch bệnh và chính sách có thể khiến nhà đầu tư e ngại hơn, dẫn đến việc các yếu tố khác như 
kiểm soát tham nhũng mất đi sức ảnh hưởng ban đầu. 

6. Kết luận và kiến nghị 
Nghiên cứu này đã cho thấy rằng kiểm soát tham nhũng đóng vai trò quan trọng đối với các nước muốn thu 
hút đầu tư trực tiếp nước ngoài (FDI) bao gồm cả giai đoạn trước và giai đoạn có Đại dịch. Kết quả cho 
thấy rằng khi các quốc gia châu Á tăng cường kiểm soát tham nhũng, thì khả năng thu hút FDI sẽ tăng lên 
đáng kể trong điều kiện bình thường. Điều này gợi ý các chính phủ các nước châu Á cần thiết kế và thực 
thi các chính sách kiểm soát tham nhũng nhằm tăng cường thu hút FDI trong bối cảnh cạnh tranh gay gắt 
thu hút nhà đầu tư quốc tế giữa các nước và khu vực trên thế giới. Một số gợi ý chính sách có thể kiểm soát 
tham nhũng như: (1) minh bạch hóa thông tin về chính sách, tài sản, thu nhập của quan chức, công khai hợp 
đồng và dự án đầu tư công; (2) tăng cường kiểm tra giám sát, kiểm soát nội bộ, kiểm soát chéo và hậu kiểm; 
(3) cải cách thủ tục hành chính, hiện thực hóa nền hành chính công điện tử từ cấp cơ sở đến trung ương và 
(4) tăng cường tính độc lập của hệ thống tư pháp. 

Ngoài ra, kết quả nghiên cứu cũng gợi mở một số khuyến nghị chính sách nhằm thu hút vốn FDI. Cụ thể, 
chính sách cải thiện cơ sở hạ tầng thông qua đầu tư vào hạ tầng giao thông, cải thiện hạ tầng kỹ thuật số, 
công nghệ viễn thông, nhất là trong bối cảnh công nghiệp 4.0 và sự phát triển nhanh chóng của công nghệ 
AI. Chính sách cải thiện độ mở nền kinh tế thông qua thúc đẩy gia nhập các hiệp định thương mại tự do và 
hỗ trợ các doanh nghiệp xuất khẩu, tăng cường đối thoại và hợp tác chính sách. Thúc đẩy tăng trưởng GDP 
thông qua phát triển các ngành công nghiệp chiến lược, phát triển kinh tế xanh và bền vững, ổn định chính 
sách kinh tế vĩ mô. Giảm tỷ lệ thất nghiệp giúp thu hút FDI, đến lượt nó thu hút FDI làm giảm hơn nữa tỷ 
lệ thất nghiệp của nền kinh tế.  

Bên cạnh những kết quả đạt được, bài nghiên cứu cũng tồn tại một số hạn chế: (1) phạm vi nghiên cứu còn 
hạn chế; (2) nghiên cứu chưa kiểm soát được tất cả các biến nhiễu có khả năng tác động đến mối quan hệ 
giữa chính sách kiểm soát tham nhũng và thu hút FDI; (3) nghiên cứu chưa đề cập đến sự khác biệt về văn 
hóa và thể chế giữa các nước đầu tư và nhận đầu tư, cũng như sự chênh lệch về mức độ tham nhũng giữa 
các quốc gia này. Những hạn chế này sẽ là động lực cho các nghiên cứu tiếp theo. 

 
PHỤ LỤC 

Phụ lục 1: Thống kê mô tả giá trị các biến trong mô hình 
Biến Số quan sát Giá trị trung bình Sai số chuẩn Giá trị nhỏ nhất Giá trị lớn nhất 

FDI 210 3,87 7,42 -37,17 32,70 
Cor 210 43,66 23,80 8,06 99,05 
GDPgr 210 4,29 4,52 -20,54 31,96 
Infras 210 14,57 14,72 0,14 60,55 
Unemp 210 5,06 3,56 0,12 19,42 
Open 210 89,05 66,18 24,70 367,04 
Political 210 38,34 24,47 0,95 99,05 

Nguồn: Tính từ phần mềm Stata 14.0. 
 

Phụ lục 2: Ma trận tương quan các biến trong mô hình  

 FDI Cor GDPgr Infras Unemp Open Political 

FDI 1,00       
Cor 0,26 1,00      
GDPgr -0,10 -0,14 1,00     
Infras 0,17 0,71 -0,22 1,00    
Unemp -0,00 0,16 0,00 0,07 1,00   
Open 0,66 0,44 -0,02 0,21 -0,15 1,00  
Political 0,38 0,61 -0,12 0,61 -0,25 0,60 1,00 
Nguồn: Tính từ phần mềm Stata 14.0. 
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