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　 　 内容提要　 本文以 ２００１－２０１４ 年中国 Ａ 股上市公司为样本，研究了政策不

确定性如何影响资本结构的动态调整。 结果表明，随着政策不确定性的上升，资
本结构决策趋于保守，财务柔性价值在该过程中起到关键作用。 政策不确定性上

升使企业的财务柔性价值显著提高；对财务杠杆高于目标的企业，财务柔性价值

越高，资本结构调整速度越快；而对杠杆低于目标的企业，财务柔性价值越高，资

本结构调整速度越慢；对杠杆高于目标的企业，政策不确定性的程度越高，财务柔

性价值的影响就越显著。 此外，在调整方式上，高财务柔性价值企业更倾向于采

用增加权益的方式实现资本结构的保守调整，且对杠杆高于目标的企业，政策不

确定性水平越高，这种对调整方式的选择倾向越明显。
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一　 引言

自从ＭＭ 定理（Ｍｏｄｉｇｌｉａｎｉ 和Ｍｉｌｌｅｒ，１９５８）提出在完美市场假设下资本结构与公司价值
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无关后，大量文献考察了现实中企业所得税、破产成本、信息不对称等因素对企业资本结构

决策的影响。 Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 和 Ｐｅｔｅｒｓｅｎ（２００６）指出，这些研究认为资本结构的选择取决于企

业对债务或股权融资的需求，隐含假设是资本具有完全的供给弹性，企业的行为和决策仅

依赖财务结构、公司治理等企业层面特征。 但是，近期一些文献对这种只考虑企业融资需

求的研究方法提出了质疑，他们的经验研究表明资金供给环境对资本结构决策也存在十分

重要的影响（Ｌｅａｒｙ，２００８；Ｌｅｍｍｏｎ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ，２０１０；曾海舰和苏冬蔚，２０１０；伍中信等，２０１３），
企业未来能否在市场获得融资具有较大不确定性（Ａｌｍｅｉｄａ 等，２０１１）。

经济政策是决定企业融资环境的重要因素。 一方面，经济政策的实际调整直接影响企

业面临的融资市场环境；另一方面，政府是否、何时以及如何调整经济政策的不确定性也使

企业在预判未来融资环境时面临较大风险（Ｇｕｌｅｎ 和 Ｉｏｎ，２０１５）。 曾海舰和苏冬蔚（２０１０）、
于蔚等（２０１２）及伍中信等（２０１３）考察了经济政策实际调整的影响，但有关政策不确定性影

响的研究目前仍然相对少见。 可能的原因一是相较政策实际调整的影响，政策不确定性的

作用具有一定的隐蔽性（李凤羽和杨墨竹，２０１５）；二是企业预测政策不确定性难度很大，这
使考察不同企业对融资市场摩擦的敏感度差异显得尤为重要（Ｈｕｇｏｎｎｉｅｒ 等，２０１５）。

面对融资市场环境的不确定性，企业储备一定的财务柔性能保证持续稳定的投资，有
利于维持健康的经营和发展（Ｇｒａｈａｍ 和 Ｈａｒｖｅｙ，２００１）。 政策不确定性提高会增大未来融

资市场环境的不确定性，造成企业对财务柔性的评价上升，企业财务决策也会因此受到影

响（Ｋｉｌｌｉ 等，２０１１）。 这意味着在考察政策不确定性对资本结构的影响过程中，财务柔性价

值是一个关键因素，本研究也主要围绕这一因素展开。 此外，由于 Ｂｙｏｕｎ（２００８）指出对杠杆

调整方向不同的企业，资本结构的调整速度存在一定差异。 因此，本文也对此做重点讨论，
同时进一步分析具体的杠杆调整方式。 与已有研究相比，本文贡献体现在以下几方面：

１ 本文拓展了经济政策对资本结构调整行为影响的已有研究，也丰富了资本结构

动态调整的相关文献。 考虑到中国政府频繁运用各项政策调控经济运行，市场上又存在

大量国有经济主体（饶品贵等，２０１７），近年来围绕政策不确定性对中国实体经济影响的

话题已经引起了学界的浓厚兴趣。 从政策不确定性的作用对象看，前期文献已经对企业

的现金持有（王红建等，２０１４）、商业信用（王化成等，２０１６）、投资行为（李凤羽和杨墨竹，
２０１５；饶品贵等，２０１７）进行了一定探讨。 但考察政策不确定性与资本结构动态调整的文献

仍然鲜见。 本研究发现政策不确定性通过财务柔性价值这一关键变量，对资本结构动态调

整具有显著影响。 这一结论丰富了对宏观经济政策与微观企业行为互动关系的认识。
２ 本文为资本结构的非对称调整提供了新证据。 面对不同杠杆调整方向，企业的

资本结构决策很可能存在差异（Ｂｙｏｕｎ，２００８）。 对此，本文的经验研究着重考察了这种非
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对称效应的实际情况。 结果表明政策不确定性通过财务柔性价值使企业资本结构决策变

得保守，但在具体的调整速度和方式上，对杠杆调整方向不同的企业，作用结果完全不同。
３ 本文的经验分析结论对中国资本市场建设具有较强的政策启示意义。 通过进

一步考察政策不确定性对资本结构调整方式的影响，我们发现，面对政策不确定性的

变化，增加权益是企业进行资本结构保守调整的主要方式。 这进一步明确了政策不确

定性对资本结构调整的具体影响机制，同时显示一个发展稳健和功能完备的权益类融

资市场，将有利于企业在面临政策不确定性时更加灵活地调整资本结构。 这对中国进

一步完善多层次资本市场体系，提高直接融资比重，降低企业利用资本市场的门槛和

成本具有一定的借鉴意义。
本文余下部分安排为：第二部分是理论分析与研究假设；第三部分介绍样本数据、

变量定义以及模型设计；第四部分是经验结果及分析，检验政策不确定性通过财务柔

性价值对资本结构调整速度和方式的影响；最后是结论。

二　 理论分析与研究假设

（一）政策不确定性与资本结构动态调整

资本结构一直是公司金融领域研究的核心问题之一。 在传统理论强调企业融资需

求的基础上，学者们开始注重对资金供给环境的考察。 Ｌｅａｒｙ（２００８）对美国 １９６１ 和 １９６６
年两次信贷环境变化的研究发现，规模小和信用等级低的企业受到的影响更大。 曾海舰

和苏冬蔚（２０１０）对中国上市公司的研究发现，规模小、民营化程度高及担保能力弱的企

业在信贷扩张时负债率上升，信贷紧缩时负债率下降。 伍中信等（２０１３）也指出信贷政策

对中国企业的资本结构存在显著影响，其对流动负债的作用远大于长期负债。
上述研究结果表明资金供给环境显著影响企业的资本结构，而经济政策又是决定

前者的关键因素，因此对企业资本结构的研究应重视来自经济政策的影响。 上述文献

主要考虑政策实际调整的影响，但对政策不确定性的关注不足。 事实上，由于企业决策

存在调整成本，政策不确定性的冲击会在多方面对企业产生影响，比如减少投资和出口

（Ｊｕｌｉｏ 和 Ｙｏｏｋ，２０１２；Ｈａｎｄｌｅｙ 和 Ｌｉｍａｏ，２０１５），增加对现金等流动性较强的资产配置

（Ｂｌｏｏｍ 等，２００７），同时相应减少现金股利支付（Ｈｕａｎｇ 等，２０１５）。
面对不确定性较高的政策环境，加强自身经营稳健性是企业首要考虑的问题（王

化成等，２０１６）。 债务融资比例越高，企业未来还款压力越大，其潜在破产风险也越高

（李增福等，２０１２）。 因此，政策不确定性越高，企业的资本结构调整将越保守，具体表

·４０１·　期６第年８１０２　∗济经界世

　 　 政策不确定性、财务柔性价值与资本结构动态调整




现为实际财务杠杆高于目标时企业加速向下调整杠杆，而实际杠杆低于目标时企业减

速向上调整杠杆。 由此，本文提出如下假设。

假设 １：当企业实际杠杆高于目标时，政策不确定性越高，资本结构调整速度越

快；当企业实际杠杆低于目标时，政策不确定性越高，资本结构调整速度越慢。

（二）政策不确定性与财务柔性价值

对企业而言，政策不确定性上升会直接提高企业未来融资环境的不确定性。 此时

为了维持经营和投资的稳定，企业需要储备一定的财务柔性作为预防风险的有效手段

（Ｂｙｏｕｎ，２０１１；Ａｌｍｅｉｄａ 等，２０１１）。 理论上，财务柔性是企业以低成本获得融资或重构

融资结构的能力（Ｇａｍｂａ 和 Ｔｒｉａｎｔｉｓ，２００８），它可以在市场融资环境变差（未来面临融

资约束）时保证企业投资的正常进行（Ｇｒａｈａｍ 和 Ｈａｒｖｅｙ，２００１）。 此外，充足的财务柔

性还能使企业把握住危机中的投资机会，有利于企业的长期发展（Ａｒｓｌａｎ 等，２０１４）。
财务柔性价值是企业基于财务柔性对公司价值影响而形成的对财务柔性重要程

度的价值判断。 财务柔性价值与财务柔性水平看似相关，但实际上存在较大差异，前
者取决于企业实际财务柔性储备与理想水平的差距（Ｒａｐｐ 等，２０１４）。 当政策不确定

性上升造成未来融资环境不确定性上升时，财务柔性对公司价值的重要性提高，实际

财务柔性储备与理想水平的差距增大，高流动性资产（如现金）给企业带来的未来预

期收益上升。 Ｂｌｏｏｍ 等（２００７）的研究也发现，政策不确定性上升会促使企业提高现金

等流动性较强资产的配置水平。 基于上述讨论，本文提出如下假设。

假设 ２：政策不确定性的程度越高，企业的财务柔性价值越高，反之反是。

（三）财务柔性价值与资本结构调整速度

资本结构动态权衡理论认为企业存在目标资本结构，当实际资本结构偏离目标

时，向目标调整会给企业带来正收益，但资本市场摩擦使企业在对资本结构进行调整

时也存在相应的成本（Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ，２００５）。 只有当调整收益超过调整成本时，企
业才会对资本结构进行调整，并且实际调整速度取决于调整收益和调整成本的大小

（黄继承等，２０１４）。 调整成本的提出为现实中资本结构调整过慢提供了合理解释，也
因此成为目前资本结构研究的热点（林慧婷等，２０１６）。

面对融资环境的不确定性，保持财务柔性的需要会使企业的融资决策偏向保守（Ｆａ⁃
ｍａ 和 Ｆｒｅｎｃｈ，２００１）。 这意味着企业在对资本结构进行调整时，如果财务柔性的重要性

较高，即财务柔性价值较高，那么保持相对较低的杠杆比例对企业更有利。 当企业实际

杠杆高于目标杠杆时，如果企业的财务柔性价值越高，保持财务柔性的需求与当前杠杆
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调整方向一致，企业向下调整杠杆的收益增大，企业会以更快的速度向目标做降杠杆调

整；当企业实际杠杆低于目标时，如果企业的财务柔性价值越高，保持财务柔性的需求与

当前杠杆调整方向相反，企业向上调整杠杆的收益减少，权衡考量后企业将会以更慢的

速度向目标做加杠杆调整。 由此，本文提出如下假设。

假设 ３：当企业的实际杠杆高于目标时，财务柔性价值越高，资本结构调整速度越

快；当企业的实际杠杆低于目标时，财务柔性价值越高，资本结构调整速度越慢。

政策不确定性不仅能通过影响财务柔性价值影响企业的资本结构决策，而且随着政

策不确定性程度的提高，企业资本结构决策对财务柔性价值的反应敏感度也会发生变

化。 由于政策不确定性上升导致企业因风险造成的亏损成本呈非线性加速增长（王志强

等，２０１１），因此企业在做决策时对规避高政策不确定性风险的需求会更为强烈（李增福等，
２０１２）。 即越高的政策不确定性会使企业对未来融资环境不确定性的反应敏感度越大，从
而使财务柔性价值对企业资本结构调整的影响更为显著。 由此，本文提出如下假设。

假设 ４：当企业的实际杠杆高于目标时，政策不确定性程度越高，高财务柔性价值

企业的资本结构调整速度越快；当企业的实际杠杆低于目标时，政策不确定性程度越

高，高财务柔性价值企业的资本结构调整速度越慢。

（四）财务柔性价值与资本结构调整方式

面对财务柔性价值的变化，企业需要调整资本结构，但具体采用何种调整方式可

能存在差异（林慧婷等，２０１６）。 企业无论是对负债还是权益进行调整，目的都是实现

资本结构调整的预期结果，而在财务柔性价值发生变化的情况下，如何综合考虑资本

结构调整的成本与保有适当财务柔性的需求，是企业需要解决的重要问题。 由于政策

不确定性上升通过财务柔性价值的影响结果是促使企业对资本结构做保守调整，因此

本文主要考察保有财务柔性的需求对减少负债和增加权益两种调整方式的影响。
减少负债往往会占用企业的营运资金或储备现金，直接提高企业当前的运营成本，

当前选择减少负债面临的难度和阻力较大；而通过再融资等方式增加权益对企业运营成

本的影响主要在未来，当前选择该调整方式面临的难度和阻力较小①。 因此出于对控制

运营成本以及维持财务柔性的考虑，企业更可能通过增加权益的方式降低杠杆。
面对融资环境的不确定性，财务柔性价值越高的企业越倾向采用保守的融资策
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① 在政策不确定性提高时，降低负债可能加大企业当前的经营风险，增加权益则会分散一部分企业当前的

经营风险。



略。 即通过对负债或权益的调整，高财务柔性价值企业将使杠杆比例维持在一个相对

较低的水平。 考虑到此时增加权益比减少负债面临的运营成本更小，也更有利于企业

储备财务柔性，企业更可能采用增加权益的方式降低杠杆。 由此，本文提出如下假设。

假设 ５：当企业的实际杠杆高于目标时，财务柔性价值越高，通过增加权益方式促

进资本结构下调的概率越大；当企业的实际杠杆低于目标时，财务柔性价值越高，通过

增加权益方式减缓资本结构上调的概率越大。

与前文类似，政策不确定性不仅影响财务柔性价值，还影响企业对财务柔性价值

的反应敏感度。 由于企业因风险造成的亏损成本呈非线性加速增长，因此政策不确定

性越高，财务柔性价值对企业资本结构调整的影响越显著。 这意味着在面临更高的政

策不确定性时，高财务柔性价值企业倾向维持更低的杠杆水平和更高的财务柔性，而
采用增加权益较减少负债的方式能更好地实现这一目标。 由此，本文提出如下假设。

假设 ６：当企业实际杠杆高于目标时，政策不确定性程度越高，高财务柔性价值企业通

过增加权益方式促进资本结构下调的概率越大；当企业实际杠杆低于目标时，政策不确定

性程度越高，高财务柔性价值企业通过增加权益方式减缓资本结构上调的概率越大。

三　 研究设计

（一）样本与数据

本文以 ２００１－２０１４ 年中国 Ａ 股市场上市公司数据为样本，借鉴姜付秀和黄继承

（２０１１）、李增福等（２０１２）及林慧婷等（２０１６）的方法，对样本执行如下筛选程序：（１）
剔除金融类上市公司样本；（２）剔除同时发行 Ｂ 或 Ｈ 股的样本；（３）剔除被特别处理

（ＳＴ 或 ＰＴ）的样本；（４）剔除所有者权益为负的样本；（５）剔除主营业务收入小于等于

０ 的样本；（６）剔除股票回报缺失的样本。 最终得到 ２３６４ 家企业共 ２０ ４６５ 个观测值，
企业财务数据来自国泰安（ＣＳＭＡＲ）和万德（ＷＩＮＤ）数据库。 为排除极端值的影响，
我们对企业层面的连续变量进行 １％和 ９９％水平的 Ｗｉｎｓｏｒ 缩尾处理。

（二）变量构建

１ 政策不确定性的度量。 本文使用斯坦福大学和芝加哥大学联合发布的中国经

济政策不确定性指数衡量中国政策不确定性。 该指数由 Ｂａｋｅｒ 等（２０１６）构建，通过搜

索和筛选与经济政策不确定性相关的新闻报道等，对涉及中国政策不确定性的文章数

量进行统计和标准化处理后得到。 在基于该指数的研究中，金雪军等（２０１４）发现政
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策不确定性冲击对 ＧＤＰ、投资、消费、出口和价格变动有负面影响；王红建等（２０１４）指
出经济政策不确定性会增加企业的超额现金持有，并对现金资源配置产生重要影响；
李凤羽和杨墨竹（２０１５）发现经济政策不确定性上升会抑制中国企业投资，而且这种

抑制作用在 ２００８ 年全球金融危机以后更为明显。
由于中国经济政策不确定性指标为月度数据，而本研究基于年度数据，因此借鉴

王红建等（２０１４）的做法，我们对每年 １２ 个月的数据取算术平均值作为年度的政策不

确定性指数。 这一做法能平滑政策不确定指数在同一年度不同月份间的差异，从而更

能体现政策不确定性对企业决策的影响。 此外，为使回归系数便于分析，本文在经验

分析时对该指数做了除以 １００ 的技术处理。
２ 财务柔性价值的度量。 根据 Ｇａｍｂａ 和 Ｔｒｉａｎｔｉｓ（２００８）的理论分析，财务柔性价值与

企业的盈利能力、成长潜力、现金持有成本、外部融资环境和资产可逆性有关。 因此，类似

Ｋｉｌｌｉ 等（２０１１）与 Ｒａｐｐ 等（２０１２、２０１４）的方法，本文采用两步法测算企业的财务柔性价值。
第一步，估计盈利能力等因素通过超额现金变动对资本市场回报的影响权重。 对

资本市场回报我们用超额收益率表示，先根据 Ｆａｍａ 和 Ｆｒｅｎｃｈ（１９９３）的三因子模型算

出月度超额收益率，再将月度超额收益率加总得到年度超额收益率 （Ｒｅｔｕｒｎ＿Ａｂ） 。 超

额现金变动 （ΔＣａｓｈ＿Ａｂ） 等于实际现金变动减去预期现金变动，预期现金变动通过回

归实际现金变动、托宾 Ｑ、支付股利后的利润及企业规模得出（Ａｌｍｅｉｄａ 等，２００４）。 我

们用如下模型估计盈利能力等因素通过超额现金变动对资本市场回报的影响：
Ｒｅｔｕｒｎ＿Ａｂｉｔ ＝ β０ ＋ β１ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ ＋ β２Ｇｒｏｗｔｈｉｔ ＋ β３ΔＥａｒｎｉｎｇｉｔ ＋ β４ＯＣＦ ｉｔ ＋ β５ＰＶｉｔ 　

＋ β６Ｔａｎｇｉｔ ＋ β７ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ × Ｇｒｏｗｔｈｉｔ ＋ β８ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ × ΔＥａｒｎｉｎｇｉｔ

＋ β９ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ × ＯＣＦ ｉｔ ＋ β１０ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ × ＰＶｉｔ （１）
＋ β１１ΔＣａｓｈ＿Ａｂｉｔ × Ｔａｎｇｉｔ ＋ β１２ΔＮＡｉｔ ＋ β１３ΔＲＤｉｔ ＋ β１４ΔＩｎｔｅｘｐｉｔ

＋ β１５ΔＤｉｖｉｔ ＋ β１６Ｃａｓｈｉｔ ＋ β１７Ｌｅｖｉｔ ＋ β１８ＮＦ ｉｔ ＋ β１９Ｚ ｉｔ ＋ εｉｔ

　 　 其中，销售额增长 （Ｇｒｏｗｔｈ） 表示企业的成长潜力；利润变动 （ΔＥａｒｎｉｎｇ） 表示企

业的盈利能力；经营性现金流 （ＯＣＦ） 表示企业的真实经营成果；股价波动标准差

（ＰＶ） 表示企业的外部融资环境；有形资产占比 （Ｔａｎｇ） 表示企业的资产可逆性。 其

余控制变量包括：净资产变动 （ΔＮＡ） 、研发支出变动 （ΔＲＤ） 、利息支出变动

（ΔＩｎｔｅｘｐ） 、股利支付变动 （ΔＤｉｖ） 、持有现金 （Ｃａｓｈ） 、财务杠杆 （Ｌｅｖ） 、融资现金流

（ＮＦ） 以及年度 －行业虚拟变量 （Ｚ） 。
第二步，估计企业的财务柔性价值。 我们将盈利能力等因素的影响权重做模型（２）

中的处理，再加上超额现金变动本身的系数 β１ ，由此得到企业的财务柔性价值（ＶＯＦＦ）：
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ＶＯＦＦ ｉｔ ＝ β１ ＋ β７Ｇｒｏｗｔｈｉｔ ＋ β８ΔＥａｒｎｉｎｇｉｔ ＋ β９ＯＣＦ ｉｔ ＋ β１０ＰＶｉｔ ＋ β１１Ｔａｎｇｉｔ （２）
　 　 （三）模型设计

１ 资本结构动态调整模型。 根据 Ｂｙｏｕｎ（２００８）、Ｌｅｍｍｏｎ 等（２００８）、Ｈｕａｎｇ 和 Ｒｉｔ⁃
ｔｅｒ（２００９）以及黄继承等（２０１４）的研究，标准的资本结构动态调整模型设定为：

Ｌｅｖｉｔ － Ｌｅｖｉ，ｔ －１ ＝ λ（Ｌｅｖ∗ｉｔ － Ｌｅｖｉ，ｔ －１） ＋ εｉｔ （３）
　 　 其中， Ｌｅｖｉｔ 和 Ｌｅｖｉ，ｔ －１ 分别表示 ｉ 企业 ｔ 年和 ｔ － １ 年的资本结构，即财务杠杆，用企

业当年的总负债除以总资产表示， Ｌｅｖ∗ｉｔ 表示 ｉ 企业 ｔ 年的目标资本结构。 回归系数 λ
表示企业的实际与目标资本结构之差以每年 λ 的速度减小，我们也称 λ 为企业的资

本结构调整速度。
正如 Ｂｙｏｕｎ（２００８）指出的，企业在选择股权还是债权融资时存在信息不对称

和交易成本问题。 因此，在向目标资本结构增加杠杆或降低杠杆时，企业的调整

速度可能存在一定差异，本文采用考虑非对称调整的动态模型估计资本结构调整

速度：
ΔＬｅｖｉｔ ＝ α０ ＋ α１Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ α２Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ α３Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ εｉｔ （４）

　 　 其中， Ｄｅｖｉｔ ＝ Ｌｅｖ∗ｉｔ － Ｌｅｖｉ，ｔ －１ ，表示企业上期资本结构与目标资本结构的距离；

Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ 是高杠杆企业虚拟变量，当 ｔ － １ 年的财务杠杆大于 ｔ 年的目标杠杆时取 １，否则

取 ０； Ｄｂｅｌｏｗ
ｉｔ 是低杠杆企业虚拟变量，当 ｔ － １ 年的财务杠杆小于 ｔ 年的目标杠杆时取 １，

否则取 ０。 因此， α１ 表示高杠杆企业向目标资本结构降低杠杆时的调整速度， α２ 表示

低杠杆企业向目标资本结构增加杠杆时的调整速度。
２ 目标资本结构估计。 如何测度企业的目标资本结构是研究动态资本结构模型的

关键。 参考 Ｂｙｏｕｎ（２００８）、Ｌｅｍｍｏｎ 等（２００８）、Ｈｕａｎｇ 和 Ｒｉｔｔｅｒ（２００９）、姜付秀和黄继承

（２０１１）及黄继承等（２０１４）的做法，本文采用如下模型衡量企业的目标资本结构：
Ｌｅｖ∗ｉｔ ＝ βＸｉ，ｔ －１ ＋ εｉｔ （５）

　 　 其中， Ｘｉ，ｔ －１ 是一系列与资本结构相关的变量。 根据 Ｆｌａｎｎｅｒｙ 和 Ｒａｎｇａｎ（２００６）、
姜付秀和黄继承（２０１１）及 Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 等（２０１２）的研究，结合中国实际情况，本文选取

企业规模 （Ｓｉｚｅ ，期末总资产的自然对数）、总资产回报率 （ＲＯＡ ，净利润除以平均总

资产）、销售额增长 （Ｇｒｏｗｔｈ ，本期与上期营业收入的自然对数之差）、有形资产占比

（Ｔａｎｇ ，有形资产除以期末总资产）、非债务税盾 （ＤＥＰ ，固定资产折旧除以期末总

资产）以及行业资本结构特征 （Ｍｅｄ ，资本结构的行业中位数）作为决定资本结构的

变量。
我们对模型（５）分别采用普通最小二乘（ＯＬＳ）法和混合效应模型（ＭＥＭ）进行回
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归，以预测企业的目标资本结构（Ｂｙｏｕｎ，２００８）。 考虑来自宏观因素（如通货膨胀）的
可能影响，我们也对样本分年度做 Ｔｏｂｉｔ 回归，预测企业的目标资本结构（Ｈａｒｆｏｒｄ 等，
２００９；Ｄｅｎｉｓ 和 Ｍｃｋｅｏｎ，２０１２；陆正飞等，２０１５）。

此外，Ｂｙｏｕｎ（２００８）指出模型（５）在预测目标资本结构时假设调整过程是完美的，
即观测到的资本结构平均来看总是等于目标资本结构。 但考虑存在调整成本，假设总

体上企业向目标资本结构做部分调整更符合现实。 因此，为保证结论稳健性，我们也

同时采用如下模型进行预测：
Ｌｅｖｉｔ ＝ λβＸｉ，ｔ －１ ＋ （１ － λ）Ｌｅｖｉ，ｔ －１ ＋ εｉｔ （６）

　 　 本文借鉴 Ｈａｌｌｉｎｇ 等（２０１６）的做法，采用系统广义矩估计（ＧＭＭ）方法估计模型

（６），并将模型（６）估计得到的系数向量 β 代入模型（５），从而得到估计的目标资本

结构。
３ 回归模型。 （１）政策不确定性与资本结构调整速度。 根据假设 １，政策不确定

的程度越高，高杠杆企业向下调整资本结构的速度越快，低杠杆企业向上调整资本结

构的速度越慢。 对此，检验模型如下：
ΔＬｅｖｉｔ ＝ θ１０ ＋ θ１１Ｄｅｖｉｔ × ＰＵｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ θ１２Ｄｅｖｉｔ × ＰＵｔ －１ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ θ１３Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ

＋ θ１４Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ θ１５ＰＵｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ θ１６ＰＵｔ －１ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ θ１７Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ εｉｔ （７）

　 　 其中， ＰＵｔ －１ 是政策不确定性。 参考王红建等（２０１４）的研究，我们采用 ＰＵ 滞后 １

期数据，其余变量定义与模型（４）一致。 根据理论分析的结果，预期模型（７）的 θ１１ 符

号为正， θ１２ 符号为负。
（２）政策不确定性与财务柔性价值。 根据假设 ２，政策不确定性的程度越高，企业

的财务柔性价值越高，反之反是。 对此，检验模型如下：
ＶＯＦＦ ｉｔ ＝ θ２０ ＋ θ２１ＰＵｔ ＋ θＣＴＬ ｉ，ｔ －１ ＋ εｉｔ （８）

　 　 其中，控制变量 ＣＴＬ ｉ，ｔ －１ 包括企业规模 （Ｓｉｚｅ） 、总资产回报率 （ＲＯＡ） 、销售额增

长 （Ｇｒｏｗｔｈ） 、有形资产占比 （Ｔａｎｇ） 、经营性现金流 （ＯＣＦ） 、财务杠杆 （Ｌｅｖ） 等①，企
业层面的控制变量取滞后 １ 期。 根据理论分析的结果，预期系数 θ２１ 符号为正。

（３）财务柔性价值与资本结构调整速度。 根据假设 ３，财务柔性价值越高，企业资

本结构决策越保守。 具体表现为财务柔性价值升高时，高杠杆企业向目标调整的速度

更快，低杠杆企业向目标调整的速度更慢。 对此，检验模型如下：
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ΔＬｅｖｉｔ ＝ θ３０ ＋ θ３１Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ３２Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ

＋ θ３３Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ３４Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ３５ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ （９）

＋ θ３６ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ θ３７Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ εｉｔ

　 　 其中，我们采用 ＶＯＦＦ 滞后 １ 期数据避免可能的反向因果问题（Ｒａｐｐ 等，２０１４），
其余变量定义与模型（４）一致。 预期 θ３１ 符号为正， θ３２ 符号为负。

根据假设 ４，财务柔性价值越高，企业对政策不确定性的反应敏感度越高，其资本

结构决策越保守。 具体表现为政策不确定性越高，财务柔性价值对资本结构调整速度

的影响更为显著。 对此，检验模型如下：
ΔＬｅｖｉｔ＝ θ４０ ＋ θ４１Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ４２Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１

× Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ ＋ θ４３Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ４４Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ

＋ θ４５ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ４６ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ （１０）

＋ θ４７Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ４８Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ θ４９Ｄｅｖｉｔ
× ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ４，１０Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ４，１１Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ

＋ θ４，１２ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ４，１３ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ４，１４Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ εｉｔ

　 　 根据理论分析结果，预期 θ４１ 符号为正， θ４２ 符号为负。
（４）财务柔性价值与资本结构调整方式。 对于高财务柔性价值企业，降低负债或

增加权益是保守调整资本结构的两种方式。 理论分析认为，采用增加权益的方式比降

低负债的运营成本更低，更有利于保持财务柔性。 根据假设 ５，财务柔性价值越高，企
业越可能采用增加权益的调整方式。 鉴于被解释变量为虚拟变量，检验模型为：

Ｐ（Ａｄｊｕｓｔ＿Ｎｉｔ ＝ １） ＝ Φ（θ５０ ＋ θ５１Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ５２Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１

× Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ ＋ θ５３Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ ＋ θ５４Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ （１１）

＋ θ５５ＶＯＦＦｉ，ｔ－１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ５６ＶＯＦＦｉ，ｔ－１ × Ｄｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ５７Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ εｉｔ）

　 　 其中， Ａｄｊｕｓｔ＿Ｎｉｔ 是资本结构调整方式虚拟变量，分别为降低负债 （Ｄｅｂｔ＿ｄｅｃｉｔ）
和增加权益（Ｅｑｕｉｔｙ＿ｉｎｒｉｔ） 。 借鉴 Ｌｅａｒｙ 和 Ｒｏｂｅｒｔｓ（２００５）的研究，本文对其定义如

下：若当年新增负债除以年初总资产 （Ｄｅｂｔｉｔ － Ｄｅｂｔｉ，ｔ －１） ／ ＴＡｉ，ｔ －１ ≤ － ５％ ， 则

Ｄｅｂｔ＿ｄｅｃｉｔ 取 １， 否 则 取 ０； 若 当 年 新 增 权 益 除 以 年 初 总 资 产 （Ｅｑｕｉｔｙｉｔ －
Ｅｑｕｉｔｙｉ，ｔ －１） ／ ＴＡｉ，ｔ －１ ≥５％ ，则 Ｅｑｕｉｔｙ＿ｉｎｒｉｔ 取 １，否则取 ０①。 模型（１１）采用 Ｌｏｇｉｔ 估计

方法。 根据理论分析的结果，对增加权益方式，预期 θ５１ 为负， θ５２ 为正；而对降低负
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债方式， θ５１ 和 θ５２ 均不显著。
根据假设 ６，政策不确定性越高，高财务柔性价值企业的反应敏感度越大，越可能通过

增加权益的方式实现保守的资本结构。 同样由于被解释变量为虚拟变量，检验模型如下：
Ｐ（Ａｄｊｕｓｔ＿Ｎｉｔ ＝ １） ＝ Φ（θ６０ ＋ θ６１Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ６２Ｄｅｖｉｔ 　 　 　 　

× ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ ＋ θ６３Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ

＋ θ６４Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ ＋ θ６５ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ

＋ θ６６ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ
ｂｅｌｏｗ × ＰＵｔ ＋ θ６７Ｄａｂｏｖｅ

ｉｔ × ＰＵｔ ＋ θ６８Ｄｅｖｉｔ （１２）

× ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ６９Ｄｅｖｉｔ × ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ

＋ θ６，１０Ｄｅｖｉｔ × Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ６，１１Ｄｅｖｉｔ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ６，１２ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１

× Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ θ６，１３ＶＯＦＦ ｉ，ｔ －１ × Ｄ ｉｔ

ｂｅｌｏｗ ＋ θ６，１４Ｄａｂｏｖｅ
ｉｔ ＋ εｉｔ）

　 　 这里同样采用 Ｌｏｇｉｔ 模型进行回归分析。 根据理论分析，对增加权益方式，我们预

期 θ６１ 为负， θ６２ 为正；而对降低负债方式， θ６１ 和 θ６２ 均不显著。
（四）变量描述性统计

由表 １ 主要变量的描述性统计可知，２００１－２０１４ 年中国 Ａ 股上市样本企业的资产

负债率平均为 ０ ４４９４，财务柔性价值平均为 ０ １１６７，超过 ７５％的企业财务柔性价值为

正，政策不确定性程度平均为 １ ３０６１。 对资本结构调整方式，降低负债的平均值为

０ １１５１，表示平均每年有 １１ ５１％的企业降低负债；增加权益的平均值为 ０ ４５８５，表示

平均每年有 ４５ ８５％的企业增加权益。

表 １ 主要变量的描述性统计

变量 均值 中位数 ２５％分位数 ７５％分位数 标准差

Ｌｅｖ ０ ４４９４ ０ ４５６１ ０ ２９０８ ０ ６１０４ ０ ２０７３
ＶＯＦＦ ０ １１６７ ０ ０８３８ ０ ０００９ ０ １９３９ ０ １９８４
ＰＵ １ ３０６１ １ ２３６４ ０ ９８８９ １ ７０６４ ０ ５００６

Ｄｅｂｔ＿ｄｅｃ ０ １１５１ ０ ００００ ０ ００００ ０ ００００ ０ ３１９１
Ｅｑｕｉｔｙ＿ｉｎｒ ０ ４５８５ ０ ００００ ０ ００００ １ ００００ ０ ４９８３

Ｓｉｚｅ ２１ ５２０ ２１ ３８２ ２０ ７４４ ２２ １４５ １ １２６６
ＲＯＡ ０ ０３９７ ０ ０３５４ ０ ０１２９ ０ ０６６４ ０ ０５７６
Ｇｒｏｗｔｈ ０ １４１６ ０ １２８５ － ０ ００５４ ０ ２７１１ ０ ３２９８
Ｔａｎｇ ０ ２５６１ ０ ２２４２ ０ １１９１ ０ ３６５５ ０ １７５６
ＤＥＰ ０ ０２１７ ０ ０１８５ ０ ０１０３ ０ ０２９８ ０ ０１５１
Ｍｅｄ ０ ４５１３ ０ ４３５６ ０ ３８１９ ０ ５１３４ ０ １０４２
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四　 经验结果与分析

（一）政策不确定性与资本结构调整速度

对于资本结构的调整速度，表 ２ 报告了模型（４）的回归结果。 第（１）－（３）列的目

标资本结构依次基于模型（５）的 ＯＬＳ、ＭＥＭ 和分年度 Ｔｏｂｉｔ 估计，第（４）列是基于模型

（６）的系统 ＧＭＭ 估计结果。 从回归结果看，第（１）－（４）列的高杠杆企业年度平均调

整速度 （Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ 的系数）依次为 ４１ １％ 、３８ ９％ 、４１ １％和 ４０ ４％ ，低杠杆企业年

度平均调整速度 （Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ 的系数）依次为 ３２ ５％ 、３５ ０％ 、３２ ０％和 ３４ ０％ 。 从系

数上看，高杠杆企业向下调整资本结构的平均速度高于低杠杆企业向上调整资本结构

的平均速度。 Ｆ 检验结果也表明两者的差异显著，这与 Ｂｙｏｕｎ（２００８）、Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 等

（２０１２）及黄继承等（２０１４）的研究结论一致。

表 ２ 资本结构的调整速度

被解释变量： ΔＬｅｖ
（１）
ＯＬＳ

（２）
ＭＥＭ

（３）
Ｔｏｂｉｔ

（４）
ＧＭＭ

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ４１１∗∗∗

（０ ０１３）
０ ３８９∗∗∗

（０ ０１２）
０ ４１１∗∗∗

（０ ０１３）
０ ４０４∗∗∗

（０ ０１６）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ３２５∗∗∗

（０ ０１３）
０ ３５０∗∗∗

（０ ０１５）
０ ３２０∗∗∗

（０ ０１３）
０ ３４０∗∗∗

（０ ０１１）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ ００２
（０ ００２）

０ ０００
（０ ００３）

－ ０ ００３
（０ ００２）

－ ０ ００４
（０ ００２）

控制变量 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １８９ ０ １８８ ０ １９１ ０ １８８

观测值 １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４
β１ － β２ 的 Ｆ 统计量 ２１ ４７∗∗∗ ３ ９５∗∗ ２５ ２７∗∗∗ １０ ３７∗∗∗

　 　 说明：括号内的值为标准误，∗、∗∗和∗∗∗分别表示 １０％ 、
５％和 １％的显著性水平，下表同。 固定效应包括年份、行
业和企业固定效应，表 ３、表 ５－表 １１ 同。

　 　 表 ３ 报告了根据模型（７）
回归得出的政策不确定性对

资本 结 构 调 整 速 度 的 影 响。
从回归结果可知，对高杠杆企

业，政策不确定性与资本结构

偏离度的交互项系数都显著

为正；对低杠杆企业，政策不

确定性与资本结构偏离度的

交互项系数都为负且基本显

著。 这意味着杠杆高于目标

的企业，政策不确定性程度越

高，降杠杆调整的速度越快；
而杠杆低于目标的企业，政策

不确定性程度越高，升杠杆调

整的速度越慢。 验证了本文

假设 １，说明政策不确定性程

度越高，企业的资本结构决策

越变得保守。
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表 ３ 政策不确定性与资本结构调整速度

被解释变量： ΔＬｅｖ （１）
ＯＬＳ

（２）
ＭＥＭ

（３）
Ｔｏｂｉｔ

（４）
ＧＭＭ

Ｄｅｖ × ＰＵ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ０５４∗∗∗

（０ ０１９）
０ ０４０∗∗

（０ ０１８）
０ ０３７∗∗

（０ ０１９）
０ ０４１∗

（０ ０２５）

Ｄｅｖ × ＰＵ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ ０３１∗

（０ ０１７）
－ ０ ０２３
（０ ０１９）

－ ０ ０２７∗

（０ ０１６）
－ ０ ０２０∗

（０ ０１２）

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ３１７∗∗∗

（０ ０３０）
０ ３４９∗∗∗

（０ ０２７）
０ ３３６∗∗∗

（０ ０２９）
０ ３２４∗∗∗

（０ ０３８）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ３３９∗∗∗

（０ ０２６）
０ ３５６∗∗∗

（０ ０２９）
０ ３３３∗∗∗

（０ ０２７）
０ ３６２∗∗∗

（０ ０２１）

ＰＵ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ００５
（０ ００３）

０ ００５
（０ ００３）

０ ００６∗∗

（０ ００３）
０ ００１

（０ ００３）

ＰＵ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ００２
（０ ００３）

０ ００１
（０ ００３）

０ ００２
（０ ００３）

０ ００２
（０ ００３）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ ００８
（０ ００６）

－ ０ ００７
（０ ００６）

－ ０ ０１０∗
（０ ００６）

－ ０ ００４
（０ ００６）

控制变量 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １８２ ０ １９２ ０ １８８ ０ １８５
观测值 １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４

图 １　 ２００２－２０１４ 年财务柔性价值

　 　 　 　 与政策不确定性的整体趋势

（二）政策不确定性与财务柔性价值

图 １ 描述了样本期政策不确定性与财务

柔性价值的整体趋势，二者年度变化趋势高度

一致。 政策不确定性指数在 ２０１２ 年最高，当
年企业的财务柔性价值平均达到 ０ １７０４，政策

不确定性指数在 ２００５ 年最低，当年企业的财

务柔性价值平均仅为 ０ ０６３５，数值上前者是后

者的 ２ ６８ 倍。 政策不确定性指数与年平均财

务柔性价值的相关系数达到 ６５ ５％。
接着，我们检验政策不确定性对财务

柔性价值的影响，表 ４ 报告了模型（８）的回

归结果。 政策不确定性的回归系数都在

１％水平下显著为正。 这意味着政策不确定
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性的程度越高，企业的财务柔性价值也越大。 验证了本文假设 ２，表明政策不确定性

的变化显著影响企业的财务柔性价值，后者也将进一步影响企业的财务决策。

表 ４ 政策不确定性与财务柔性价值

被解释变量：ＶＯＦＦ （１） （２） （３） （４）

ＰＵ
０ ０５０∗∗∗

（０ ００３）
０ ０６９∗∗∗

（０ ００３）
０ ０５１∗∗∗

（０ ００３）
０ ０５１∗∗∗

（０ ００３）

Ｓｉｚｅ
０ ００１

（０ ００３）
０ ０５０∗∗∗

（０ ００３）
０ ０６２∗∗∗

（０ ００３）
０ ０６２∗∗∗

（０ ００３）

ＲＯＡ
１ ５９４∗∗∗

（０ ０３５）
１ ５９６∗∗∗

（０ ０３４）
１ ５１９∗∗∗

（０ ０３３）
１ ５１９∗∗∗

（０ ０３３）

Ｇｒｏｗｔｈ
０ ００８∗

（０ ００４）
－ ０ ０１０∗∗

（０ ００４）
－ ０ ００６
（０ ００４）

－ ０ ００６
（０ ００４）

Ｔａｎｇ
０ ２２６∗∗∗

（０ ０１５）
０ ２０３∗∗∗

（０ ０１５）
０ １９３∗∗∗

（０ ０１４）
０ １９４∗∗∗

（０ ０１４）

ＯＣＦ
－ ０ ０６７∗∗∗

（０ ０１６）
－ ０ ０５３∗∗∗

（０ ０１６）
－ ０ ０７１∗∗∗

（０ ０１５）
－ ０ ０７１∗∗∗

（０ ０１５）

Ｌｅｖ
０ ０２９∗∗

（０ ０１４）
０ ０２６∗

（０ ０１４）
－ ０ ０２９∗∗

（０ ０１４）
－ ０ ０２９∗∗

（０ ０１４）
Ｙｅａｒ 否 是 是 是

Ｙｅａｒ２ 否 否 是 是

Ｙｅａｒ３ 否 否 否 是

行业 ／企业固定效应 是 是 是 是

Ｒ２ ０ ２０１ ０ ２３７ ０ ２７９ ０ ２７９
观测值 １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４

（三）财务柔性价值与资本结构调整速度

依据模型（９），表 ５ 报告的财务柔性价值对资本结构调整速度影响的结果显示，
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 系数都显著为正；而 Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ 系数都显著为负。 这意味

着杠杆高于目标的企业，财务柔性价值越高，降杠杆调整的速度越快；而杠杆低于目标

的企业，财务柔性价值越高，升杠杆调整的速度越慢。 验证了本文假设 ３，即财务柔性

价值越高的企业资本结构决策越保守，并且对杠杆调整方向不同的企业，财务柔性价

值的影响是非对称的。
王义中和宋敏（２０１４）指出，中国制造业与非制造业企业的资金需求对不确定性

的反应存在差异。 因此我们对制造业和非制造业企业样本分别检验（见表 ６）。 可以

看到，制造业企业的财务柔性价值提高使其资本结构决策趋于保守，而非制造业企业
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的财务柔性价值对其资本结构决策没有显著影响。 这一结果说明，财务柔性价值对资

本结构调整的影响表现出一定的行业差异。

表 ５ 财务柔性价值与资本结构调整速度

被解释变量： ΔＬｅｖ （１）
ＯＬＳ

（２）
ＭＥＭ

（３）
Ｔｏｂｉｔ

（４）
ＧＭＭ

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ ０ １５５∗∗∗

（０ ０５１）
０ １２１∗∗∗

（０ ０４６）
０ １４６∗∗∗

（０ ０４９）
０ １７４∗∗∗

（０ ０６５）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ １２７∗∗

（０ ０５０）
－ ０ １０２∗

（０ ０５４）
－ ０ １０４∗∗

（０ ０５０）
－ ０ ０７０∗

（０ ０４０）

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ４１１∗∗∗

（０ ０１４）
０ ３８８∗∗∗

（０ ０１３）
０ ４１４∗∗∗

（０ ０１４）
０ ３９７∗∗∗

（０ ０１７）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ３５４∗∗∗

（０ ０１５）
０ ３７３∗∗∗

（０ ０１７）
０ ３４６∗∗∗

（０ ０１５）
０ ３６４∗∗∗

（０ ０１２）

ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０１４
（０ ００９）

－ ０ ０１０
（０ ００９）

－ ０ ０１２
（０ ００８）

－ ０ ０１５
（０ ００９）

ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ００２
（０ ００９）

－ ０ ００３
（０ ０１０）

０ ００２
（０ ００９）

－ ０ ００７
（０ ００８）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０００
（０ ００３）

－ ０ ０００
（０ ００３）

－ ０ ００１
（０ ００３）

－ ０ ００３
（０ ００３）

控制变量 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １９３ ０ １９２ ０ １９６ ０ １９３
观测值 １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４

表 ６ 财务柔性价值与资本结构调整速度（行业分组）

被解释变量：
ΔＬｅｖ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
制造业样本 非制造业样本

ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄａｂｏｖｅ
０ ２４２∗∗∗

（０ ０６０）
０ １７８∗∗∗

（０ ０５６）
０ ２１５∗∗∗

（０ ０７５）
０ ２０１∗∗∗

（０ ０５７）
－ ０ ００６
（０ ０９２）

０ ０５７
（０ ０７７）

０ ０４０
（０ ０９１）

０ ０７２
（０ １２２）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ
× Ｄｂｅｌｏｗ

－ ０ １５４∗∗

（０ ０６５）
－ ０ １５７∗∗

（０ ０６７）
－ ０ １２２∗∗

（０ ０５１）
－ ０ ０８３
（０ ０６６）

－ ０ ０９３
（０ ０８０）

－ ０ ０３８
（０ ０８９）

－ ０ １０７
（０ ０７９）

０ ０００
（０ ０６４）

控制变量及
其他

是 是 是 是 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １９４ ０ １９３ ０ １９４ ０ １９８ ０ １９６ ０ １９５ ０ １９８ ０ １９５

观测值 ８５１３ ８５１３ ８５１３ ８５１３ ６５９１ ６５９１ ６５９１ ６５９１
　 　 说明：限于篇幅，低次交互项和一次项结果用“控制变量及其他”表示，下表同。
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此外，我们还基于融资约束①和所有制性质做了两组分样本检验，回归结果见表 ７
和 ８。 可以看到，融资约束企业的财务柔性价值提高使其资本结构决策趋于保守，而非融

资约束企业的财务柔性价值对资本结构决策没有显著影响。 这是因为融资约束企业在面

临收紧的融资环境时会面临更大压力，随着财务柔性价值的提高，选择更为保守的资本结

构有利于企业的长期健康发展。 对国有与非国有企业，财务柔性价值的提高都会使其资本

结构决策变保守，即财务柔性价值对不同所有制性质企业的资本结构调整均有显著影响。

表 ７ 财务柔性价值与资本结构调整速度（融资约束分组）

被解释变量：
ΔＬｅｖ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
融资约束样本 非融资约束样本

ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄａｂｏｖｅ

０ １２７
（０ ０８３）

０ １５３∗∗

（０ ０６２）
０ １９７∗∗

（０ ０８４）
０ １９６∗

（０ １０９）
－ ０ ０３７
（０ ０７８）

－ ０ ０５９
（０ ０７２）

－ ０ ０６２
（０ ０７５）

－ ０ ０９５
（０ １０２）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ
× Ｄｂｅｌｏｗ

－ ０ １５５∗∗

（０ ０６４）
－ ０ １６９∗∗∗

（０ ０６５）
－ ０ １０１
（０ ０６３）

－ ０ ０９９∗

（０ ０５１）
－ ０ ０２８
（０ ０７９）

０ ００９
（０ ０８８）

－ ０ ０６３
（０ ０８０）

０ ００４
（０ ０６３）

控制变量及

其他
是 是 是 是 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

Ｒ２ ０ ２９３ ０ ２９２ ０ ２９３ ０ ２９１ ０ １９１ ０ １９０ ０ １９７ ０ １９１
观测值 ８０２０ ８０２０ ８０２０ ８０２０ ７０８４ ７０８４ ７０８４ ７０８４

表 ８ 财务柔性价值与资本结构调整速度（所有制分组）

被解释变量：
ΔＬｅｖ

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
国企样本 非国企样本

ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄａｂｏｖｅ

０ １２４∗

（０ ０７５）
０ １５４∗∗

（０ ０６４）
０ １０２

（０ ０７６）
０ １６２∗

（０ ０９７）
０ １５８∗∗

（０ ０７０）
０ ０９８

（０ ０６６）
０ １６７∗∗

（０ ０６７）
０ １６３∗

（０ ０９０）
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄｂｅｌｏｗ

－ ０ ０４３
（０ ０７７）

－ ０ ０６４
（０ ０８５）

０ ０１１
（０ ０７５）

－ ０ ０２１
（０ ０６２）

－ ０ １７４∗∗

（０ ０６９）
－ ０ １０３
（０ ０７２）

－ ０ １８９∗∗∗

（０ ０７０）
－ ０ ０９３∗

（０ ０５５）
控制变量及

其他
是 是 是 是 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １９３ ０ １９３ ０ １９５ ０ １９３ ０ ２０３ ０ ２０１ ０ ２０４ ０ ２０１
观测值 ７５３０ ７５３０ ７５３０ ７５３０ ７５７４ ７５７４ ７５７４ ７５７４
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① 融资约束采用Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ（２０１０）提出的 ＳＡ 指数计算，即 － ０ ７３７ × Ｓｉｚｅ′ ＋ ０ ０４３ × Ｓｉｚｅ′２ － ０ ０４０ × Ａｇｅ，
Ｓｉｚｅ′为经通胀调整的企业规模，Ａｇｅ 为上市年限。 根据是否高于行业年度中位数划分融资约束和非融资约束样本。



　 　 下面我们检验财务柔性价值对资本调整速度敏感度的影响，具体见表 ９ 对模型

（１０）的回归。 ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 系数都显著为正； ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ 系

数基本不显著。 这意味着杠杆高于目标的企业，政策不确定性的程度越高，高财务柔

表 ９ 财务柔性价值与资本结构调整速度：敏感度影响

被解释变量： ΔＬｅｖ
（１）
ＯＬＳ

（２）
ＭＥＭ

（３）
Ｔｏｂｉｔ

（４）
ＧＭＭ

ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ２５１∗∗

（０ １１３）
０ ２９５∗∗∗

（０ ０９３）
０ ２５２∗∗

（０ １０８）
０ ３６３∗∗

（０ １４９）

ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ ０５３
（０ ０８３）

－ ０ １０３
（０ ０８３）

－ ０ ０３７
（０ ０８４）

－ ０ １０６∗

（０ ０６３）

ＰＵ × Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ０２０
（０ ０２１）

－ ０ ０１０
（０ ０１８）

０ ０１６
（０ ０２１）

０ ００９
（０ ０２８）

ＰＵ × Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ０１４
（０ ０２３）

０ ００７
（０ ０２４）

０ ０２２
（０ ０２３）

０ ０１２
（０ ０２８）

ＰＵ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ０３１∗

（０ ０１７）
０ ０４２∗∗

（０ ０１７）
０ ０２２

（０ ０１６）
０ ０２８

（０ ０１９）

ＰＵ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ０００
（０ ０１６）

０ ０１３
（０ ０１７）

－ ０ ００５
（０ ０１５）

０ ０１９
（０ ０１５）

ＰＵ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ０００
（０ ００５）

－ ０ ００３
（０ ００５）

０ ００１
（０ ００５）

－ ０ ０００
（０ ００５）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ － ０ １９１
（０ １６０）

－ ０ ２７１∗∗

（０ １３１）
－ ０ ２００
（０ １５５）

－ ０ ３１８
（０ ２０９）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ ０５４
（０ １２６）

０ ０５５
（０ １３２）

－ ０ ０５６
（０ １２７）

０ ０８１
（０ ０９８）

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ３８０∗∗∗

（０ ０３２）
０ ３９９∗∗∗

（０ ０２７）
０ ３８９∗∗∗

（０ ０３２）
０ ３７８∗∗∗

（０ ０４１）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ３３８∗∗∗

（０ ０３１）
０ ３６３∗∗∗

（０ ０３５）
０ ３２０∗∗∗

（０ ０３１）
０ ３４９∗∗∗

（０ ０２５）

ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０５５∗∗

（０ ０２４）
－ ０ ０６５∗∗∗

（０ ０２４）
－ ０ ０４１∗

（０ ０２４）
－ ０ ０５１∗

（０ ０２７）

ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ ０ ００２
（０ ０２４）

－ ０ ０２３
（０ ０２６）

０ ０１０
（０ ０２３）

－ ０ ０３３
（０ ０２２）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ ００１
（０ ００７）

０ ００３
（０ ００７）

－ ０ ００３
（０ ００７）

－ ０ ００３
（０ ００７）

控制变量 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是

Ｒ２ ０ １９４ ０ １９３ ０ １９７ １９３
观测值 １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４ １５ １０４
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性价值企业降杠杆调整的速度越快；而杠杆低于目标的企业，政策不确定性的调节作

用基本不显著。 验证了本文假设 ４ 对高杠杆企业的预期，说明政策不确定性确实放大

了财务柔性价值对高杠杆企业资本结构调整速度的影响，高财务柔性价值的高杠杆企

业在面对高政策不确定性风险时，其资本结构调整决策会更为保守。
（四）财务柔性价值与资本结构调整方式

根据模型 １１，我们检验财务柔性价值对资本结构调整方式的影响（见表 １０）。 从

回归结果可知，就降低负债的方式而言， Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 系数都不显著；低杠杆企

业的结果也类似。 这意味着无论杠杆高于目标还是低于目标的企业，财务柔性价值的

提高都不会显著提升其使用降低负债方式调整资本结构的概率。 而对增加权益方式

而言， Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 系数都显著为负， Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ 系数符号为正也基本

显著。 这意味着杠杆高于目标和低于目标的两类企业，财务柔性价值的提高基本上都

会显著提高其使用增加权益方式调整资本结构的概率。 验证了本文假设 ５，即高财务

柔性价值的企业更倾向通过增加权益的方式实现资本结构的保守化调整。

表 １０ 财务柔性价值与资本结构调整方式

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
被解释变量： Ｄｅｂｔ＿ｄｅｃ 被解释变量： Ｅｑｕｉｔｙ＿ｉｎｒ

ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄａｂｏｖｅ

－ ０ ０３２
（２ ０３２）

－ ０ ９６４
（１ ６７５）

０ ８５８
（１ ９４２）

３ ０４５
（２ ５３９）

－ ９ ２１４∗∗∗

（１ ８７９）
－ ６ ０７４∗∗∗

（１ ６１６）
－ ８ ７６６∗∗∗

（１ ８５９）
－ １２ ５０∗∗∗

（２ ４０３）
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄｂｅｌｏｗ

２ ０９４
（２ ５３３）

－ １ ７３７
（３ ２３２）

２ ７４１
（２ ４９２）

１ ６００
（２ ０３５）

４ ２８５∗∗

（１ ６９５）
２ ９６４

（１ ８１４）
４ ３５４∗∗

（１ ７１７）
２ ９３７∗∗

（１ ３５１）

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ － ５ ８９５∗∗∗

（０ ５４４）
－ ５ ０２２∗∗∗

（０ ４９９）
－ ５ ６４１∗∗∗

（０ ５３１）
－ ５ ３３２∗∗∗

（０ ６５２）
－ ３ ３４８∗∗∗

（０ ４８７）
－ ４ ０３９∗∗∗

（０ ４４９）
－ ３ ３２７∗∗∗

（０ ４８４）
－ ３ １４５∗∗∗

（０ ６１３）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ － ７ ７０５∗∗∗

（０ ６９１）
－ ９ ３１８∗∗∗

（０ ８３１）
－ ７ ９７９∗∗∗

（０ ７０６）
－ ７ ４１２∗∗∗

（０ ５７１）
－ ２ ０５２∗∗∗

（０ ４９７）
－ ２ ６４７∗∗∗

（０ ５５１）
－ ２ １５２∗∗∗

（０ ４９６）
－ ２ ２６４∗∗∗

（０ ４１４）

ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０１７
（０ ３６８）

－ ０ ２０７
（０ ３５９）

０ ０５１
（０ ３５８）

０ ４６３
（０ ３９０）

－ ０ ５００∗
（０ ２９２）

－ ０ １７１
（０ ２９７）

－ ０ ４０６
（０ ２８９）

－ ０ ５５１∗

（０ ２７８）

ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ ５６６
（０ ４１２）

－ ０ ２２５
（０ ４６７４）

－ ０ ６３８
（０ ３９８）

－ ０ ６０１
（０ ３８０）

－ ０ １８８
（０ ２９５）

－ ０ ２０１
（０ ３２７）

－ ０ ２２９
（０ ２９３）

－ ０ １０４
（０ ２７８）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ １６６
（０ １１３）

－ ０ １５１
（０ １２５）

－ ０ １６９
（０ １１２）

－ ０ １１５
（０ １０９）

０ １３１
（０ ０９０）

－ ０ ２２２∗∗

（０ ０９９）
０ １５９∗
（０ ０８９）

０ １８２∗∗

（０ ０８８）
控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

ＬＲ 统计量 ６６７ ７３∗∗∗ ６８８ ２７∗∗∗ ６６７ ５５∗∗∗ ６７２ ６８∗∗∗ １４４０ ２∗∗∗ １４３２ ４∗∗∗ １４５４ ６∗∗∗ １４４０ ６∗∗∗

观测值 ９６９８ ９６９８ ９６９８ ９６９８ １２ ６２９ １２ ６２９ １２ ６２９ １２ ６２９
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　 　 我们还基于模型（１２）检验了财务柔性价值对资本结构调整方式敏感度的影响

（见表 １１）。 降低负债方式的回归结果显示， ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 的回归系数都

表 １１ 财务柔性价值与资本结构调整方式：敏感度影响

（１） （２） （３） （４） （５） （６） （７） （８）
被解释变量： Ｄｅｂｔ＿ｄｅｃ 被解释变量： Ｅｑｕｉｔｙ＿ｉｎｒ

ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ ＯＬＳ ＭＥＭ Ｔｏｂｉｔ ＧＭＭ
ＰＵ × Ｄｅｖ ×

ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ

０ ４１１
（４ １１５）

－ ４ ６３３
（３ ４４５）

－ １ ３１４
（３ ９９３）

０ ３０９
（５ ２８６）

－ １１ ５４∗∗∗

（４ ００６）
－ ８ ９５５∗∗∗

（３ ３０８）
－ ７ ８３６∗∗

（３ ９９３）
－ １６ ３６∗∗∗

（５ ５４６）
ＰＵ × Ｄｅｖ ×

ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ

２ ４４３
（５ １９４）

５ ３２５
（６ ０４５）

１ ４７２
（４ ６０７）

２ ３１８
（３ ８０６）

－ １ １２４
（２ ９４０）

－ ３ １０８
（２ ８５６）

－ ２ ４９３
（３ ０８９）

－ ０ ４４８
（２ １８３）

ＰＵ × Ｄｅｖ
× Ｄａｂｏｖｅ

－ １ ２７４∗

（０ ７３６）
－ ０ １４８
（０ ６５７）

－ １ １６８
（０ ７３９）

－ ０ ８７５
（０ ９３６）

０ ４０８
（０ ７１２）

－ ０ ２０５
（０ ６２８）

１ １９１∗

（０ ７２３）
１ ８３４∗

（０ ９６４）
ＰＵ × Ｄｅｖ
× Ｄｂｅｌｏｗ

－ １ ４９４
（１ ２００）

－ １ ６２３
（１ ３４４）

－ １ ０６４
（１ １６８）

－ ０ ９２２
（０ ８８７）

－ ０ ４１８
（０ ８０９）

０ １１８
（０ ８１４）

０ ４６３
（０ ８１２）

－ ０ １６８
（０ ６１５）

ＰＵ × ＶＯＦＦ
× Ｄａｂｏｖｅ

－ ０ ３３２
（０ ６８０）

－ １ ２６１∗

（０ ７２５）
－ ０ ５０５
（０ ６７５）

－ ０ ３９１
（０ ７４８）

－ １ ００３∗

（０ ５７６）
－ ０ ９００
（０ ５９３）

－ ０ ４８２
（０ ５７１）

－ １ ０５５
（０ ６６８）

ＰＵ × ＶＯＦＦ
× Ｄｂｅｌｏｗ

－ ０ ４００
（０ ８６１）

－ ０ ６５９
（０ ８９７）

０ １８６
（０ ７６１）

－ ０ ５３４
（０ ７３７）

０ ４９３
（０ ５４６）

０ ９４４∗

（０ ５６８）
０ ７１８

（０ ５４２）
０ ２５９

（０ ４９４）

ＰＵ × Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０９２
（０ ２０９）

－ ０ ０１３
（０ ２２４）

－ ０ ００９
（０ ２０４）

０ ０８４
（０ １９４）

０ １７４
（０ １６３）

０ １９２
（０ １７４）

０ ５０１∗∗∗

（０ １６４）
０ ３４７∗∗

（０ １６２）
Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ

× Ｄａｂｏｖｅ

－ ０ ６５４
（６ １１８）

５ １７２
（４ ８５５）

２ ５８５
（５ ９２１）

２ ４９５
（７ ７４４）

６ ６２０
（５ ７２８）

６ １０２
（４ ６９２）

１ ８８０
（５ ７６５）

９ １１８
（７ ７００）

Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ
× Ｄｂｅｌｏｗ

－ ０ ８５０
（７ ３７０）

－ ８ ９９１
（９ １７４）

０ ９５８
（６ ９３１）

－ １ ３２４
（５ ５８７）

６ ０５２
（４ ４７１）

７ ４７９
（４ ５９９）

７ ７９４∗
（４ ６２９）

３ ６９４５
（３ ４０８）

Ｄｅｖ × Ｄａｂｏｖｅ － ４ ０９５∗∗∗

（１ １３４）
－ ４ ７９４∗∗∗

（０ ９９１）
－ ３ ９８５∗∗∗

（１ １３３）
－ ４ ０００∗∗∗

（１ ４２７）
－ ３ ７２８∗∗∗

（１ ０６６）
－ ３ ６６２∗∗∗

（０ ９１６）
－ ４ ８３４∗∗∗

（１ ０８６）
－ ５ ３１５∗∗∗

（１ ４１５）

Ｄｅｖ × Ｄｂｅｌｏｗ － ５ ９２９∗∗∗

（１ ６１４）
－ ７ ２３１∗∗∗

（１ ８７２）
－ ６ ６９１∗∗∗

（１ ６０７）
－ ６ ３１６∗∗∗

（１ ２３３）
－ １ ５９９
（１ １０２）

－ ２ ８４４∗∗

（１ １７１）
－ ２ ７８９∗∗

（１ １０４）
－ ２ １０３∗∗

（０ ８６３）

ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ ０ ３９３
（１ ０００）

１ ４４２
（１ ０１４）

０ ６９１
（０ ９８９）

０ ９３１
（１ ０９３）

０ ８３６
（０ ８２７）

１ ０３８
（０ ８５２）

０ １９７
（０ ８３１）

０ ７７９
（０ ９４１）

ＶＯＦＦ × Ｄｂｅｌｏｗ － ０ ０４９
（１ ２１２）

０ ７０２
（１ ３３７）

－ ０ ８９６
（１ １１８）

０ １１０
（１ ０５０）

－ ０ ８８５
（０ ８１１）

－ １ ５２７∗

（０ ８６７）
－ １ １９２
（０ ８０３）

－ ０ ４６６
（０ ７３８）

Ｄａｂｏｖｅ － ０ ０３５
（０ ２８５）

－ ０ １２１
（０ ３１２）

－ ０ １４２
（０ ２８１）

－ ０ ２０７
（０ ２６９）

－ ０ ０８５
（０ ２２５）

－ ０ ４５９∗

（０ ２４２）
－ ０ ４８０∗∗

（０ ２２６）
－ ０ ２５２
（０ ２２４）

控制变量 是 是 是 是 是 是 是 是

固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是

ＬＲ 统计量 ６７７ ６５∗∗∗ ６９５ ４２∗∗∗ ６７５ ５３∗∗∗ ６８２ ６５∗∗∗ １４５４ ４∗∗∗ １４４９ ９∗∗∗ １４７４ ３∗∗∗ １４５８ ７∗∗∗

观测值 ９６９８ ９６９８ ９６９８ ９６９８ １２ ６２９ １２ ６２９ １２ ６２９ １２ ６２９
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不显著；低杠杆企业系数也不显著。 这意味着杠杆高于或低于目标的两类企业，政策

不确定性的提高都不会显著提升高财务柔性价值企业采用降低负债方式调整资本结

构的概率。 而从增加权益方式的回归结果看，高杠杆企业 ＰＵ × Ｄｅｖ × ＶＯＦＦ × Ｄａｂｏｖｅ 系

数为负，且都显著；低杠杆企业的这一系数不显著。 这意味着杠杆高于目标的企业，政
策不确定性的程度越高，高财务柔性价值企业采用增加权益的方式调整资本结构的概

率越大；而杠杆低于目标的企业，政策不确定性并不存在这一调节性影响。 由此验证

了假设 ６。
（五）稳健性检验

对本文的经验回归结果，我们进行了如下稳健性检验①。
１． 重新估计财务柔性价值。 为进一步明确政策不确定性首先影响财务柔性价值，

进而影响企业的资本结构调整行为，借鉴王义中等（２０１５）的研究，我们首先基于模型

（８）估计得到财务柔性价值的拟合值；然后以拟合值代替原财务柔性价值对模型（９）
重新进行检验。 此外，我们也尝试了以拟合值作为工具变量对模型进行二阶段最小二

乘法（２ＳＬＳ）回归。 以上方法均不会改变本文结论。
２． 考虑净利润对资本结构的影响。 由于经营活动本身也会影响企业的资本结构

（Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 等，２０１２），比如净利润直接进入资产负债表的权益部分，假使其他条件不

变，盈利会使企业杠杆率降低，亏损会使企业杠杆率升高（Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 等，２０１２）。 对

此，我们参考 Ｆａｕｌｋｅｎｄｅｒ 等（２０１２）与黄继承和姜付秀（２０１５）的研究，将模型（９）的上

期资本结构用上期总负债 ／ （上期总资产 ＋ 本期净利润）代替，对模型重新检验，相关

结论不变。 此外，我们根据净利润直接将样本分成盈利和亏损两组，重点考察财务柔

性价值对亏损高杠杆和盈利低杠杆企业的影响，这两类样本的估计结果均保持稳健。
３． 缓解内生性问题。 财务柔性本身会受资本结构决策的影响，可能导致内生性问

题②。 参考姜付秀和黄继承（２０１１）的研究，我们直接在模型（６）中引入财务柔性价值

与上期资本结构的交互项，并采用系统 ＧＭＭ 方法对高杠杆和低杠杆样本分别回归，
结论保持不变。 此外，考虑到虚拟变量相比连续变量也能在一定程度上缓解内生性问

题，本文分别基于样本和行业年度中位数对财务柔性价值进行虚拟变量处理，重新对

模型（９）进行检验，结论保持不变。
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①
②

限于篇幅，未报告稳健性检验的具体结果，备索。
本研究基于财务柔性价值展开，相比财务柔性水平，能在较大程度上缓解内生性问题（Ｒａｐｐ 等，２０１４），

同时财务柔性价值在本文模型中进行了滞后 １ 期处理，也能在一定程度上缓解内生性问题。 此外，本文主要模型

采用了交互项的设计方法，面临更少的遗漏变量和内生性问题（Ｒａｄｄａｔｚ，２００６）。



４． 剔除垄断行业的影响。 Ｌａｆｆｏｎｔ（２００５）与于良春和张伟（２０１０）的研究表明行政

垄断抑制了产业内竞争，导致资源配置效率低下。 因此借鉴李增福等（２０１２）的研究，
本文剔除了电力、电信、石油和铁路等行政垄断严重的行业样本，重新进行检验，研究

结论保持不变。
５． 剔除商业信用的影响。 企业负债包含商业信用，后者受供应商和客户的影响较

大。 王化成等（２０１６）的研究指出，当政策不确定性程度较高时，企业获得商业信用的

规模会减少。 为避免商业信用①可能带来的影响，我们将其从负债中剔除，重新进行

回归，研究结论保持不变。
６． 重新估计目标资本结构。 Ｂｙｏｕｎ（２００８）在研究资本结构动态调整时指出，ｔ 年

目标资本结构除了可以用 ｔ － １ 年的企业特征变量衡量外，还可以使用 ｔ 年的企业特征

变量来衡量。 因此本文将模型（５）和（６）中的 Ｘｉ，ｔ －１ 用 Ｘｉ，ｔ 替换，重新估计目标资本结

构并进行经验检验，研究结论保持不变。
７． 排除融资约束的影响。 闵亮和沈悦（２０１１）与于蔚等（２０１２）的研究认为融资约

束会影响企业资本结构调整的速度和方向。 尽管 Ｒａｐｐ 等（２０１４）明确指出财务柔性

价值与融资约束的含义有明显差异，前者主要考虑企业对未来的预期，后者多指企业

面临的现状。 但为了进一步排除融资约束的影响，我们在模型中加入与财务柔性价值

相应的融资约束交互项②，重新检验，研究结论保持不变。
８． 排除其他类型不确定性的影响。 邱兆祥和刘远亮（２０１０）、申慧慧等（２０１２）及

王义中和宋敏（２０１４）使用宏观经济变量的条件方差和企业经营业绩的波动来衡量企

业面临的不确定性。 为说明本文的政策不确定性与企业面临的这两类不确定性不相

互重叠，本文在模型中引入上述两类不确定性指标交互项以控制其影响③。 结果显示

政策不确定性的交互项系数符号保持不变且仍然显著，这说明本文的政策不确定性与

企业面临的其他不确定性并不相互重叠。

五　 结论

在鲜有文献讨论政策不确定性对企业资本结构调整的影响背景下，本文以 ２００１－
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①
②

③

参考王化成等（２０１６）的研究，商业信用 ＝ 应付账款 ＋ 应付票据 ＋ 预收账款。
借鉴连玉君等（２０１０）与 Ｈａｄｌｏｃｋ 和 Ｐｉｅｒｃｅ（２０１０）的研究，本文分别使用现金比例、规模大小、是否发放股

利以及 ＳＡ 指数等指标衡量融资约束程度。
对宏观经济不确定性，本文用季度 ＧＤＰ 的年条件方差衡量（王义中和宋敏，２０１４）；对企业经营环境的不

确定性，本文用企业前 ５ 年销售额的标准差衡量（申慧慧等，２０１２）。



２０１４ 年中国 Ａ 股上市公司数据为样本，研究政策不确定性对资本结构动态调整的影

响。 研究发现，随着政策不确定性的上升，企业资本结构决策趋于保守，财务柔性价值

在其中起到关键作用。 一方面，政策不确定性的上升提高了企业财务柔性价值，后者

导致企业的资本结构决策趋于保守；另一方面，政策不确定性的程度越高，高财务柔性

价值企业资本结构决策的保守倾向越明显。 此外，高财务柔性价值企业更倾向采用增

加权益的方式实现资本结构的保守调整，且对杠杆高于目标的企业，政策不确定性越

高，这种对调整方式的选择倾向越明显。
本文结论表明，企业的资本结构不仅受政策实际调整的直接影响，在面对政策不

确定性带来的潜在风险时，增加预防性财务柔性储备的需求也会使企业资本结构决策

趋于保守。 同时，企业通过降低负债方式降杠杆的难度和成本要远大于增加权益方

式，这也导致了中国高杠杆企业在实际降杠杆的过程中更多选择增加权益的方式。 本

文结论具备一定的政策意义。 一方面，政府降低政策的不确定性，可以避免企业在融

资决策上的过度保守，从而减轻企业短期降杠杆压力带来的负面冲击；另一方面，进一

步推进金融领域的供给侧改革，深入落实党的十九大提出的“深化金融体制改革，增
强金融服务实体经济能力，提高直接融资比重，促进多层次资本市场健康发展”的要

求，降低企业利用资本市场进行直接融资的门槛和成本，可以使企业在调整资本结构

时更加从容地选择对其更有利的调整方式。
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ａｄｄｉｔｉｏｎ， ｉｎ ｔｅｒｍｓ ｏｆ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｍｅｔｈｏｄｓ， ｆｉｒｍｓ ｗｉｔｈ ａ ｈｉｇｈ ｖａｌｕｅ ｏｆ ｆｉｎａｎｃｉａｌ ｆｌｅｘｉｂｉｌｉｔｙ ｔｅｎｄｅｄ ｔｏ ａｃｈｉｅｖｅ ａ

ｃｏｎｓｅｒｖａｔｉｖｅ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ ｉｎ ｔｈｅ ｃａｐｉｔａｌ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｔｈｒｏｕｇｈ ｉｎｃｒｅａｓｅｄ ｅｑｕｉｔｙ， ａｎｄ ｔｈｅ ｔｅｎｄｅｎｃｙ ｔｏ ｕｓｅ ｉｎｃｒｅａｓｅｄ

ｅｑｕｉｔｙ ｗａｓ ｍｏｒｅ ｏｂｖｉｏｕｓ ｆｏｒ ｆｉｒｍｓ ｗｉｔｈ ｌｅｖｅｒａｇｅ ａｂｏｖｅ ｔａｒｇｅｔ ｗｈｅｎ ｔｈｅ ｄｅｇｒｅｅ ｏｆ ｐｏｌｉｃｙ ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ ｗａｓ

ｈｉｇｈｅｒ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： ｐｏｌｉｃｙ ｕｎｃｅｒｔａｉｎｔｙ， ｔｈｅ ｖａｌｕｅ ｏｆ ｆｉｎａｎｃｉａｌ ｆｌｅｘｉｂｉｌｉｔｙ， ｃａｐｉｔａｌ ｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ａｄｊｕｓｔｍｅｎｔ

ＪＥＬ ｃｏｄｅｓ： Ｇ３２， Ｇ３８， Ｅ６１

（截稿：２０１８ 年 ２ 月　 责任编辑：吴海英）
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交通基础设施改善与生产率增长：
来自铁路大提速的证据

施震凯　 邵　 军　 浦正宁∗

　 　 内容提要　 交通基础设施质量的改善能够引致更为充分的市场竞争，促使资源

流向更具效率的地方。 本文将 ２００７ 年铁路提速视为中国交通基础设施质量提升的一

次准自然实验，以首次开通的动车组列车为分组依据，通过倍差分析法研判铁路提速

对企业全要素生产率的影响。 分析结果显示：铁路提速对沿途企业的技术进步和效率

改进发挥了积极作用，促进了全要素生产率的增长。 区分地区特征和企业异质性后的

分析结果表明，铁路提速对非国有控股、沿海地区、出口型企业具有更为显著的生产率

促进效应，安慰剂检验验证了上述结论。 此外，在进一步划分地理圈层后，本文发现位

于技术中心城市“１ 小时经济圈”内的企业更易受到铁路提速带来的外部性影响。
关 键 词 铁路提速　 全要素生产率　 数据包络法　 倍差分析法

一　 引言

工业革命以来的经济发展史清晰表明，交通基础设施条件的改善是实现经济增长的

必要前提。 中国自改革开放以来，铁路基础设施建设取得了举世瞩目的成就，国内铁路

营运总里程从 １９７９ 年的 ５ ３ 万公里提升至 ２０１６ 年的 １２ ４ 万公里，形成了以省会城市为
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节点联通全国主要市县的网络布局。 但比较来看，中国的人均铁路网络密度远低于发达

国家，运能不足的问题较为突出，通过提高列车运行速度来增加运能成为重要的解决举措。
铁道部在 １９９７ 至 ２００７ 年共实施了 ６ 次铁路提速，使全国列车平均运行速度由每小时约 ４８
公里逐步提升至 ７０ 公里，更在 ２００７ 年开通了运行时速超过 ２００ 公里的动车组列车，使中国

拥有了长达 ６０００ 多公里的高速铁路①，并以此为基础在短时间内迈入了高铁时代。
长期以来，交通基础设施对经济增长的作用在经济学理论研究中未受到足够重视

（冯伟和徐康宁，２０１３）。 随着中国交通基础设施条件的显著改善，相关探讨文献才开

始逐渐增多。 刘生龙和胡鞍钢（２０１０）、Ｂａｎｅｒｊｅｅ 等（２０１２）、张学良（２０１２）的研究都揭

示了交通基础设施对经济社会发展的积极作用。 理论上，交通基础设施改善会加快人

员流动、带动固定资产投资、增加资本存量、促进资本深化，通过传导与带动作用提高

经济增长率，但这些都属于短期影响效应。 全要素生产率提升是实现经济长期增长的

根本驱动力，特别是在当前资源和环境等因素的多重约束下，经济增长已不能单纯依

赖生产要素投入，更需要依靠全要素生产率的增长。 Ａｓｃｈａｕｅｒ（１９８９）就公路对美国全

要素生产率、刘秉镰等（２０１０）就铁路和公路基础设施对中国全要素生产率、Ｆａｒｈａｄｉ
（２０１５）就 １８ 个经合组织（ＯＥＣＤ）国家的交通基础设施对全要素生产率的影响研究都

显示了交通基础设施改善的积极作用。 随着微观数据可得性逐渐提高，从微观层面关

注交通基础设施对企业全要素生产率的研究也逐渐增多，但研究对象多限于公路。 例

如，Ｇｉｂｂｏｎｓ 等（２０１２）发现公路质量的改善能够对企业雇员、劳动生产率等方面产生

重要影响；Ｌｉ 和 Ｌｉ（２０１３）发现公路投资的增多将节约企业的库存成本，从而提高企业

的生产效率；龙小宁和高翔（２０１４）认为高速公路显著提高了小城市和距大城市较远

地区企业的全要素生产率；高翔等（２０１５）发现与高速公路相连的服务业企业拥有更

高的劳动生产率；Ｈｏｌｌ（２０１６）发现高速公路通过增加区域密度和集聚效应来促进企业

全要素生产率的增长。 然而，目前就铁路基础设施对全要素生产率影响的研究，特别

是基于微观层面的研究极少，本文试图弥补既有研究的不足。
研究铁路基础设施改善对企业全要素生产率的影响效应，首先需要明确如何衡量

交通基础设施质量的改善。 投资规模增加、营运里程增长、运输能力提高以及固定区

间运行时间降低等都是既有研究中被采用的衡量标准。 例如，刘生龙和胡鞍钢

（２０１０）与 Ｄｅｎｇ 等（２０１４）研判了交通基础设施投资和里程数据对经济增长的影响作
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① 根据国际铁路联盟的定义，既有线路改造提速达到时速 ２００ 公里以上或新建线路设计时速达到 ２５０ 公

里以上的铁路即为高速铁路。



用；黄玖立和徐旻鸿（２０１２）发现减免公路通行费用等降低运输成本的措施有助于改

善内陆地区的出口模式；Ｓｈｉ 和 Ｈｕａｎｇ（２０１４）基于中国交通基础设施的投资存量数据，
研究了中国交通基础设施相对经济发展是否供过于求的问题；龚静和尹忠明（２０１６）
发现铁路运输时间节省及运输距离减少均能够有效提高出口贸易效率。 伴随着中国

高速铁路的大规模建设，固定区间通行时间大幅降低，铁路运输的效率与可达性显著提

升，这可被视为中国铁路基础设施领域最为重大的质量改善。 周浩和余金利（２０１３）发现

铁路提速对第二产业的促进作用较第三产业更为显著；宋晓丽和李坤望（２０１５）发现铁路

提速在长期内能够显著促进提速城市人口规模的增加。 借鉴上述方法，本文将提速作为

铁路交通基础设施改善的准自然实验，考察其对全要素生产率的影响效应。 具体地，本
文以各城市是否开通动车组列车为依据分别构建处理组和控制组，在此基础上采用倍差

分析法展开研究。 需要特别说明的是，以提速站点而非铁路途经沿线城市为依据来划分

处理组和控制组，更符合铁路运输的基本特征。 与公路可按需设置出入口不同，铁路站

点限于建设成本只能择优选址，与公路相比具有一定的封闭性，站点有无列车停靠是城

市能否对接既有铁路运输网络的关键。 铁路提速的积极意义不只在于城市是否位于铁

路网上，或是辖区内铁路里程的多寡，更在于是否拥有相应的接入站点①。 这一情况导

致站点城市内的企业在人员流动、货物运输以及信息交流等方面相比非站点城市企业具

有更多选择，能够更加综合地利用铁路运输的优势。
本文重点关注以下几个问题：一是从理论方面分析铁路提速对企业全要素生产率

的作用机制和传导路径；二是基于微观数据检验铁路提速对企业全要素生产率的影响

程度；三是进一步研判这种影响是否因地区或企业性质差异而存在区别；四是测算铁

路提速对技术中心城市辐射区域的扩展程度。 基于以上内容，本研究的创新主要体现

在以下几个方面：首先，本文关注铁路提速这一事件给企业生产率带来的影响，丰富了

既有交通基础设施对全要素生产率影响的研究；其次，本文通过数据包络法获得各企

业的曼奎斯特指数、技术进步指数以及效率改进指数，采用倍差分析法依次研究铁路提

速对这 ３ 个指数的影响，并通过安慰剂检验等方式验证了结论的稳健性；最后，本文基于

提速过程中部分因素的差异性对研究样本进行拆分，以期获得更为细致的分析结果。
本文其余部分的安排如下：第二部分阐述交通基础设施对企业全要素生产率的影

响机制；第三部分介绍模型构建以及相关数据处理过程；第四部分报告主要回归结果

及相关分析；第五部分是结论。
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二　 理论机制分析

企业全要素生产率的提高一般来源于技术进步及管理制度方面的创新，其中又以

技术进步的作用最为显著。 新技术往往产生于特定的空间，同时也会在空间层面逐渐

向外溢出（刘秉镰等，２０１０），但其向外传播随地理距离延长而逐渐削弱（符淼，２００９）。
现代意义上的空间距离并不完全局限于物理距离，同时还受时间因素的影响。 本文在

Ｋｅｌｌｅｒ（２００２）的基准模型中引入以时间因素平减的真实距离，以此判断生产率与真实

距离之间的关系，进而阐述铁路提速对生产率的影响过程。 假设甲地和乙地相互影响

且具有对称性，两者之间的地理距离为 Ｄ，提速将列车运行所需时间由 ｔ０缩短至 ｔｒ，ｔ ＝
ｔｒ ／ ｔ０，ｔ 越小意味着两地的真实距离越短，从而以 ｔ 平减的真实运输距离可表示为 Ｄｒ ＝
ｔＤ。 假设甲地企业产出 Ｙ 符合 Ｄｉｘｉｔ 和 Ｓｔｉｇｌｉｔｚ（１９９７）的 ＣＥＳ 生产函数：

Ｙ ＝ ＡＫ１－α ∫Ｎｍ （ｃ） αｄｃ ＋ ∫Ｎ∗
ｎ （ｃ∗） αｄｃ∗[ ] （１）

　 　 其中，Ａ 是常数项，Ｋ 为资本，α 为产出弹性，且 ０ ＜ α ＜ １，ｍ 和 ｎ 分别为来自甲地

和乙地（以上标∗表示）垄断厂商提供的中间投入品数量，ｃ 和 ｃ∗为投入种类，Ｎ 和

Ｎ∗为相应的投入组合。 假设两地中间投入品的价格 ｐ 和 ｐ∗为：
ｐ ＝ αＡＫ１－αｍα－１ （２）
ｐ∗＝ αＡＫ１－αｎα－１ （３）

　 　 两地厂商分别以劳动 Ｌ 和 Ｌ∗作为唯一投入要素，ｗ 和 ｗ∗为两地工资水平，甲地

企业使用本地产品所需的运输成本为 ０，但使用外地产品时需要支付冰山型运输成本

ｅｔＤ 。 从而在最优条件下有等式 ｐ ＝ ｗ ／ α和 ｐ∗＝ ｗ∗ｅｔＤ ／ α成立。 当达到一般均衡时，由
ｐ ＝ ｐ∗，ｗ ＝ ｗ∗可进一步推出 ｍ 和 ｎ 之间存在如下关系式：

ｎ ＝ ｍｅ － ｔＤ ／ （１－α） （４）
　 　 即甲地企业生产所用的本地投入产品 ｍ 和外地投入产品 ｎ 的替代弹性为 １ ／ （１ －
α）。 考虑到两地以不可替代的劳动 Ｌ 和 Ｌ∗作为生产的投入要素，而中间投入产品的

组合分别为 Ｎ 和 Ｎ∗，可进一步获得：
ｍ ＝ Ｌ ［Ｎ（１ ＋ ｅ －ｔＤα ／ （１－α））］ －１ （５）

ｎ ＝ Ｌ∗ ［Ｎ∗ｅｔＤ（１ ＋ ｅ１ ／ （１－α））］ －１ （６）
　 　 为简化等式（５）和（６），假设 ξｍ（Ｄ） ＝ １ ＋ ｅ －ｔＤα ／ （１－α） 和 ξｎ（Ｄ） ＝ ｅｔＤ（１ ＋ ｅ１ ／ （１－α）） ，

并且 ξ（Ｄ） ＝ ［ξｍ（Ｄ） ／ ξｎ（Ｄ）］ α 。 由此可知， ξｍ（Ｄ） ∝ １ ／ ｔ 以及 ξｎ（Ｄ） ∝ ｔ ，从而
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ξ（Ｄ） ∝ １ ／ ｔ 。 将等式（５）和（６）代入等式（１），并假设 Ａ＾ ＝ Ａξｍ （Ｄ） －α ，可推出甲地企

业的产出函数为：
Ｙ ＝ Ａ＾ Ｋ１－αＬα［Ｎ１－α ＋ Ｎ∗１－αξ（Ｄ）］ （７）

　 　 进一步假设企业的全要素生产率（ＴＦＰ）可由科布－道格拉斯（Ｃ－Ｄ）生产函数得出：
ＴＦＰ ＝ Ｙ ／ （Ｋ１－αＬα） （８）

　 　 将等式（７）代入（８），化简并取对数可得：
ｌｎ ＴＦＰ ＝ ｌｎ Ａ＾ ＋ ｌｎ ［Ｎ１－α ＋ Ｎ∗１－αξ（Ｄ）］ （９）

　 　 等式（７）和（９）显示 Ｙ 和 ＴＦＰ 均与 ξ（Ｄ）正相关，而 ξ（Ｄ）与 Ｄｒ ＝ ｔＤ ＝ ｔｒＤ ／ ｔ０负相

关，可推出当提速降低运输时间 ｔｒ时，将减少受时间因素 ｔ 影响的真实距离 Ｄｒ，从而引

致企业产出 Ｙ 增加，并最终提高企业全要素生产率这一结论，即实际距离 Ｄｒ是影响企

业全要素生产率的重要因素。
交通基础设施条件的改善降低了固定区间的通行时间，从而缩短了两地间的实际

空间距离，通过“时空压缩”①和“边界突破”②等效应推动全要素生产率的增长。 一方

面，交通基础设施改善方便了作为知识载体的人力资本的流动，创新知识借助人员的

流动实现了在更大范围内的传播。 铁路提速缩短了地区间的真实距离，减少了技术传

输过程中不必要的损耗（刘秉镰和刘玉海，２０１１），降低了传播过程中的内容失真和漏

损（龙玉等，２０１７）。 另一方面，交通基础设施改善也方便了物品流动，受益于运输成

本的降低，企业能在更大范围内调节中间品构成，从而间接推动技术水平及产品质量

提升，有利于生产率的提高（Ａｒｂｕéｓ 等，２０１５）。 尽管 ２００７ 年开通高速铁路主要针对

客运服务，对于加快人员流动具有极为重大的意义，但事实上高铁缓解了沿途客货混

跑线路的客运压力，释放了这些线路的货物运输能力。 虽然铁路提速可通过多种方式

给企业的全要素生产率带来积极效应，但既有研究发现铁路提速也可能存在一些负面

作用。 例如，铁路提速会通过竞争效应导致本地制造业生产要素转移，使生产过程出

现不确定性因素（张光南和宋冉，２０１３）。 再如，企业既希望靠近城市享受便利的交通

和集聚效应，同时也要考虑土地成本（李力行等，２０１６），兴建铁路会导致市场进入条
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①

②

指铁路提速可以显著提高技术及管理制度创新的溢出速度，有利于更多区域获得创新的溢出与辐射，进
而提高生产率水平。

指铁路提速使资源在相同时间内可到达的距离更远，改变了地区间原有的邻近关系格局，有助于打破由

空间距离阻碍导致的“保护性关税”（刘秉镰等，２０１０）。 在其他条件不变的情况下，特定地区创新能力覆盖的名

义空间距离更大，企业面对的市场范围和竞争规模扩大，市场潜能也得到扩张。 市场潜能是实现规模经济、提升

企业生产率水平的决定因素（Ａｃｅｍｏｇｌｕ 和 Ｌｉｎｎ，２００４），规模大的市场更容易提高企业竞争力，并通过创新行为促

进企业的生产率水平（Ｄｅｓｍｅｔ 和 Ｐａｒｅｎｔｅ，２０１０）。



件变化，进而提高沿线土地价格（Ｆｒａｎｓｏｏ 和 Ｂｅｒｔｒａｎｄ，２０００；陈有孝和林晓言，２００６；
Ｄｏｎａｌｄｓｏｎ 和 Ｈｏｒｎｂｅｃｋ，２０１６），企业的用地成本有可能陡然增加，甚至会导致企业迁

移，不可避免地影响生产效率（Ｃｈｅｎ 和 Ｓｉｌｖａ，２０１３）。 此外，铁路提速将促使沿途站点

城市人口规模增加，并向临近的中心城市集聚（宋晓丽和李坤望，２０１５），极易加剧城

市的拥堵情况，产生“拥挤效应”，从而妨碍企业生产率的进步。 通过以上分析可以发

现，并非所有企业都能够从铁路提速中获益，铁路提速对企业生产率的影响具有不确

定性。

三　 模型构建及数据说明

（一）模型构建

铁道部自 １９９７ 年 ４ 月至 ２００７ 年相继实施了 ６ 次提速，前 ５ 次铁路提速主要针对

传统机车，且速度提升十分有限，２００７ 年开行了时速可超 ２００ 公里的动车组列车。
“和谐号”高速列车（ＣＲＨ）的投入运行是中国铁路发展史上的标志性事件，中国由此

超越德国、日本成为世界高速铁路第一大国。 本文将 ２００７ 年的铁路提速作为一次准

自然实验，基于倍差分析法考察铁路基础设施质量改善对于企业全要素生产率的

影响。
进行倍差分析首先需要区分政策实验中的处理组和控制组。 本文根据 ２００７ 年 ４

月份的列车时刻表整理出 ５８ 个动车组列车沿途停靠的站点，这些站点分别位于 ４９ 个

地级市，涉及 １０ 个省份、３ 个直辖市以及 １ 个经济特区①。 考虑到直辖市和经济特区

的经济发展水平相对较高，与其他城市相比具有较大的异质性，难以构建与其匹配

的控制组，故本文将其剔除。 在此基础上，将所在地位于以上地级市的企业划入处

理组，同时将位于这 １０ 个省份余下城市的企业归入控制组。 表 １ 列出了处理组和

控制组的具体地域分布情况。 其中，沿海地区包含河北、山东、江苏、浙江和广东 ５
个省份，其余 ５ 个省份分别为江西、河南、湖北、湖南以及陕西，在地理位置上属于内

陆地区。
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① 这些站点分别为：北京、天津、上海、石家庄、唐山、秦皇岛、北戴河、邯郸、邢台、保定、段甲岭、南京、无锡、
常州、苏州、昆山、镇江、杭州、诸暨、金华、义乌、衢州、南昌、萍乡、新余、鹰潭、宜春、上饶、济南、四方、淄博、潍坊、
青州、孟庙、郑州、安阳、新乡、许昌、漯河、信阳、驻马店、汉口、武昌、孝感、蒲圻、长沙、株洲、醴陵、广州、深圳、东
莞、西安、宝鸡、杨陵镇、新塘边、石龙、樟木头和九龙。 由于秦皇岛、苏州、金华、潍坊、武汉、株洲、江山以及东莞等

地级市拥有 ２ 个或 ３ 个站点，本文删去了所在地级市重复的 ９ 个站点。



表 １ 处理组和控制组的地域分布情况

处理组（４５） 控制组（９３）

区域

分布

河北（７）、江苏（５）、浙江（４）、江西（６）、山东

（５）、河南（７）、湖北（３）、湖南（２）、广东（３）、
陕西（３）

河北（４）、江苏（８）、浙江（７）、江西（５）、山东

（１２）、河南（１０）、湖北（１１）、湖南（１１）、广东

（１８）、陕西（７）

　 　 说明：括号里的数字代表该省在处理组或控制组中所含地级市的个数。

在上述分组的基础上，本文结合倍差分析法构建如下回归模型：
Ｚ ＝ ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ ＋ ＣＲＨ ＋ ｐｅｒｉｏｄ ＋ Ｘ ＋ ｃｏｎｓ ＋ ｈ ＋ ｕ ＋ ｔ ＋ ε （１０）

　 　 其中，Ｚ 为被解释变量，具体指曼奎斯特指数（ｍｑｓｔ）、技术进步指数（ｍｔｃ）以及效

率改进指数（ｍｔｅｃ）３ 个通过数据包络分析（Ｄａｔａ Ｅｎｖｅｌｏｐ Ａｎａｌｙｓｉｓ，ＤＥＡ）方法获得的与

企业全要素生产率相关的变量。 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 为核心解释变量，其数值是组别虚拟变

量 ＣＲＨ 与时间虚拟变量 ｐｅｒｉｏｄ 的乘积。 ＣＲＨ 为组别虚拟变量，描述处理组和控制组

之间的差别，如果企业位于提速地区，则归属为处理组，其数值为 １，反之为 ０。 ｐｅｒｉｏｄ
为时间虚拟变量，用以区分铁路提速实施前后的差异，其数值在 ２００７－２００９ 年为 １，其
余为 ０。 ｈ 为行业固定效应，ｕ 为地区固定效应，ｔ 为时间固定效应，ｃｏｎｓ 为常数项，ε 为

扰动项。 本文的控制变量 Ｘ 主要包括以下变量：（１）ｋｌ 表示以企业资本与职工人数比

值衡量的资本密集度。 资本密集度越高意味着企业倾向使用先进的生产技术和设备，
也意味着企业越有条件创造更高的生产率（Ｊａｓｏｎ，２００８）。 既有研究发现资本密集度

对企业全要素生产率有着显著影响（杨亚平和李晶，２０１４）。 （２） ｓｕｂ 为虚拟变量，表示

企业是否享受政府补贴，享受补贴为 １，其余为 ０。 政府补贴的主要目标在于提倡自主

创新和促进经济增长。 虽然企业为争取政府补贴会采取迎合策略而影响生产行为（赵
璨等，２０１５），但政府补贴仍在一定程度上有利于促进企业增大研发投入、扩大投资规模，
进而通过技术创新、规模经济等方式在不同程度上影响企业的全要素生产率（邵敏和包

群，２０１２）。 （３）企业规模（ ｓｃａｌｅ）为虚拟变量，大中型企业的数值为 １，小型企业的数值

为 ０。 大中型企业相比小型企业具有更多资金从事高风险创新活动，在采购先进技术

设备方面具备更强的能力，并能够对员工进行更为充分的职业培训，从而有利于企业

生产率水平的提升（孙晓华和王昀，２０１４）。 此外，更大的生产规模也更有利于企业实现

规模经济和分工专业化，从而有效降低生产和管理成本，提高自身生产效率。 （４）城市

发展水平（ｃｉｔｙｇｄｐ）以各地级市的国内生产总值来衡量。 一些研究发现，城市的经济规

模越大，经济活动就越多，位于该城市的企业生产率就越高（Ｐｕｇａ，２０１０）。 那些经济
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发展良好的城市会通过集聚效应、竞争效应等方式带来知识溢出等正外部性，给企业

生产率带来正的溢出作用（陈强远等，２０１６）。
（二）数据说明

关于企业层面的全要素生产率衡量，本文采用 ＤＥＡ 进行估计。 ＤＥＡ 方法通过对

决策单元数据的横向比较来判断全要素生产率的变化，不需要对生产函数的具体形式

进行设定，从而避免了函数形式设定中的不确定性。 本文采用 ＤＥＡ 法中的曼奎斯特

法进行估计，在估计全要素生产率时大致可以分为 ３ 步。
首先，假设决策单元的投入为 ｘ，相应的产出为 ｙ，产出的距离函数 ｄ 符合等式：

ｄ（ｘｉ，ｙｉ） ＝ ｉｎｆ｛δ：（ｘｉ，ｙｉ ／ δ） ∈ ψ（ｘｉ）｝ （１１）
　 　 其中，ｉｎｆ 表示取集合的下确界，δ 是定向输出效率指标的代表变量，ψ（ｘｉ）表示生

产效率的可能性集合。 由于曼奎斯特指数定义在基准技术之上，假设基于 ｉ 期和 ｉ ＋ １
期参照技术的生产率指数分别为 Ｍｉ 和 Ｍｉ ＋１ ，且满足以下等式：

Ｍｉ（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１，ｘｉ，ｙｉ） ＝ ｄｉ（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１） ／ ｄｉ（ｘｉ，ｙｉ） （１２）
Ｍｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１，ｘｉ，ｙｉ） ＝ ｄｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１） ／ ｄｉ ＋１（ｘｉ，ｙｉ） （１３）

　 　 因为 Ｍｉ 和 Ｍｉ ＋１ 在经济含义上是对称的，按照 Ｆｉｓｈｅｒ 理想指数思想，可定义两者的

几何平均数为综合生产率指数，即为决策单元从 ｉ 期到 ｉ ＋ １ 期全要素生产率变化的曼

奎斯特指数（ｍｑｓｔ）：

ｍｑｓｔ ＝ ＭｉＭｉ ＋１ ＝
ｄｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）

ｄｉ（ｘｉ，ｙｉ）
× ｄｉ（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）

ｄｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）
×

ｄｉ（ｘｉ，ｙｉ）
ｄｉ ＋１（ｘｉ，ｙｉ）

[ ]
１ ／ ２

（１４）

　 　 曼奎斯特指数测度了全要素生产率从时期 ｉ 到 ｉ ＋ １ 的变化，通过分析 ｍｑｓｔ 与数

值 １ 的大小关系即可了解全要素生产率的变化走向。 最后，将曼奎斯特指数经过简单

计算，可进一步将其分解为技术进步指数（ｍｔｃ）和效率改进指数（ｍｔｅｃ）两个方面，且有

等式 ｍｑｓｔ ＝ｍｔｃ ×ｍｔｅｃ 成立：

ｍｔｃ ＝ ｄｉ（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）
ｄｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）

×
ｄｉ（ｘｉ，ｙｉ）
ｄｉ ＋１（ｘｉ，ｙｉ）

[ ]
１ ／ ２

（１５）

ｍｔｅｃ ＝
ｄｉ ＋１（ｘｉ ＋１，ｙｉ ＋１）

ｄｉ（ｘｉ，ｙｉ）
（１６）

　 　 本文数据主要来源于 ２００１－２００９ 年《中国工业企业数据库》和《中国城市统计年

鉴》。 在具体计算过程中，以企业总产值作为产出变量，以企业资本存量和员工人数

作为投入变量，其中，资本存量的计算方法参考张天华和张少华（２０１６）。 本文基于投

入最小的前提利用 ＤＥＡ 法估计各企业的曼奎斯特指数，以其作为企业全要素生产率

的衡量指标，并将该指数进一步拆分为技术进步指数以及效率改进指数。

·４３１·　期６第年８１０２　∗济经界世

　 　 交通基础设施改善与生产率增长：来自铁路大提速的证据




在数据处理过程中，一个值得关注的问题是政策实验本身可能会引起一些内生性

反应。 比如一项公共政策推出后，导致一些企业迁入或迁出实验地，使处理组和控制

组的个体分配是内生于这项公共政策的“处理”，最终使估计结果产生偏差（周黎安和

陈烨，２００５）。 此外，企业进出市场决策还与自身情况相关，资本存量较大的企业在面

对冲击时，其留在市场的概率远高于资本存量较低的企业，即存在样本进入或退出市

场的选择性偏差。 为减少内生性和选择性偏差对研究结果的影响，本文仅选择在

２００１ － ２００９ 年连续经营的企业，并借鉴余淼杰（２０１０）与杨汝岱（２０１５）的方法，通过面

板构建、价格指数处理等过程依次对《中国工业企业数据库》的数据进行调整。 表 ２
列出了研究样本中各变量的描述性统计，并区分了处理组和控制组的差异。 观察表 ２
可以发现，通过本文匹配和计算后保留的样本数量为 ２０６ ９７３ 家，涉及《中国工业企业

数据库》中 ２２ ９９７ 家企业 ９ 年的数据。 为尽可能多地保留研究样本，本文未删除部分

数据缺失的样本，从而导致变量的观测数存在一定的差别。 观察表 ２ 可以发现，处理

组和控制组的样本数量分别为 ９９ ２５２ 和 １０７ ７２１ 家，约占样本总数的 ４７ ９５％ 和

５２ ０５％ ，虽然前者比重略低于后者，但两者之间的差距并不大。 除样本数量大致平均

分配以外，两组中各变量的均值和标准差也十分接近。

表 ２ 各变量的描述性统计量

变量
全体 处理组 控制组

均值 标准差 观测数 均值 标准差 观测数 均值 标准差 观测数

ｍｑｓｔ １ ００８２ ０ ０６５４ １８３ ９６９ １ ００８９ ０ ０６７９ ８８ ２２２ １ ００７６ ０ ０６３０ ９５ ７４７

ｍｔｃ １ ０３３４ ０ １２１６ １８３ ９６９ １ ０３５２ ０ １２５２ ８８ ２２２ １ ０３１７ ０ １１８１ ９５ ７４７

ｍｔｅｃ ０ ９８７７ ０ １２５５ １８３ ９６９ ０ ９８８０ ０ １２７１ ８８ ２２２ ０ ９８７４ ０ １２３９ ９５ ７４７

ｌｎ ｋｌ ３ ８８２８ １ ３００８ ２０６ ４６９ ３ ９６７０ １ ３０４７ ９９ ０４１ ３ ８０５１ １ ２９２３ １０７ ４２８

ｓｕｂ ０ １８２６ ０ ３８６４ ２０６ ９７３ ０ １６９３ ０ ３７５０ ９９ ２５２ ０ １９４９ ０ ３９６２ １０７ ７２１

ｓｃａｌｅ ８ ３２００ １ ３９９２ ２０６ ９７３ ８ １８３０ １ ４４３９ ９９ ２５２ ８ ４４６２ １ ３４４５ １０７ ７２１

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ １６ ３８０４ ０ ８３９５ ２０１ ００１ １６ ６７５４ ０ ８３０７ ９９ ２５２ １６ ０９２６ ０ ７４２６ １０１ ７４９

　 　 数据来源：作者计算。

四　 回归结果及分析

（一）基本分析结果及说明

采用倍差分析法进行政策效应检验的重要前提是符合“平行趋势假设”，即处理
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组和控制组之间不存在系统性差异，在事件发生前具有一致的发展特征和趋势，否则

倍差分析的结果就极有可能存在偏误。 在铁路提速政策制定过程中，政策制定者很有

可能会更加青睐那些铁路需求旺盛、相应配套设施完备的城市。 因而极有必要对处理

组和控制组样本的发展趋势进行检验，用以判断分组的合理性以及确保倍差分方法结

果的可信性。 本文借鉴 Ｍｏｓｅｒ 和 Ｖｏｅｎａ （２０１２）、Ｔａｎａｋａ （２０１５） 以及盛丹和刘灿雷

（２０１６）的方法，通过绘制主要变量的时间趋势图、估计平行趋势等检验方法来研判处

理组和控制组样本在政策实施前是否具有一致的变动趋势。 首先针对处理组和控制

组被解释变量的均值绘制相应的时间趋势图（图 １）。 观察图 １ 可以发现，在铁路提速

实施前，虽然各变量的时间趋势曲线略有差别，但处理组和控制组的升降趋势基本一

致，表现出较为稳健的平行特征。 在铁路提速实施后，３ 个指数的时间趋势线都出现

了一定的波动，初步表明这些变量受到了相关因素的冲击。 在样本期间，处理组和控

制组曼奎斯特指数的均值都大于 １，表明全要素生产率在此期间整体处于增长阶段，
但技术进步和技术效率有较大的起伏。 ２００７ 年前，３ 个指数在处理组和控制组中的趋

势较为一致，且控制组略低于处理组。 但在 ２００７ 年之后，两组之间的差距凸显，主要

表现在技术进步指数和曼奎斯特指数方面，初步表明铁路提速对企业生产率造成了

影响。

图 １　 被解释变量的时间趋势
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图 １ 仅根据各变量均值的时间趋势变化，初步判断处理组和控制组在铁路提速前

具有相似的发展趋势，但平行趋势假设需要更为精确的检验。 本文参照 Ｍｏｓｅｒ 和 Ｖｏｅ⁃
ｎａ（２０１２）的做法，在基准回归模型中进一步加入组别虚拟变量与时间趋势的交乘项，
并在表 ３ 报告了该检验的估计结果。 可以发现，在控制了行业效应、时间效应、地区效

应以及各控制变量后，虽然各“处理组 ×年份”项回归系数的正负性不同，但在 １０％的

统计水平上均不显著，不能拒绝处理组和控制组在铁路提速实施前具有一致发展趋势

的原假设，即通过了平行趋势假设检验。 这一结果意味着本文的实验分组是合适的，
采用倍差分析法研判铁路提速对企业全要素生产率的影响作用具有合理性。

表 ３ 平行趋势检验

变量 ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ

处理组 × ２００２ 年
－ ０ ００５３
（０ ００９８）

０ ０００８
（０ ０１８２）

－ ０ ００７２
（０ ０１９１）

处理组 × ２００３ 年
－ ０ ００６７
（０ ００９８）

０ ０００６
（０ ０１８２）

－ ０ ００９６
（０ ０１９１）

处理组 × ２００４ 年
－ ０ ００５３
（０ ００９８）

０ ０００８
（０ ０１８２）

－ ０ ００７０
（０ ０１９１）

处理组 × ２００５ 年
－ ０ ００５８
（０ ００９８）

－ ０ ００１３
（０ ０１８２）

－ ０ ００４５
（０ ０１９１）

处理组 × ２００６ 年
－ ０ ００４７
（０ ００９８）

０ ００１２
（０ ０１８２）

－ ０ ００７２
（０ ０１９１）

控制变量 控制 控制 控制

固定效应 控制 控制 控制

观测数 １１１ ３７８ １１１ ３７８ １１１ ３７８
Ｒ２ ０ ００２７ ０ ００３１ ０ ００２８

　 　 说明：∗、∗∗和∗∗∗分别表示在 １０％ 、５％和 １％统计水
平上显著，括号内为标准误。 固定效应包括行业、时间
和地区效应。 下表同。

　 　 表 ４ 给出了基于倍差分析法的

回归结果。 作为比较分析，本文同

时给出了针对核心解释变量以及加

入控制变量后的估计结果，不难发

现核心解释变量 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 的系

数并没有发生显著变化。 在针对曼

奎斯特指数（ｍｑｓｔ）的两个回归方程

中，ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 系数均显著为正，
这一结果表明 ２００７ 年的铁路大提速

对企业全要素生产率形成了明显的

促进作用。 ＤＥＡ 方法之所以能够在

生产率研究领域得到非常广泛的应

用，原因就在于它能够将全要素生

产率的变化分解为技术进步与效率

改进等不同组成部分，有助于清晰

地认识全要素生产率变化的源泉

（邵军和徐康宁，２０１１；吴振球等，

２０１４）。 因此，本文进一步考察铁路提速对曼奎斯特指数两个构成部分，即ｍｔｃ 和ｍｔｅｃ 的
影响。 表 ４ 中的第 ３ 和 ４ 列是以 ｍｔｃ 作为被解释变量的估计结果，核心解释变量 ＣＲＨ ×
ｐｅｒｉｏｄ 的系数均显著为正，即铁路提速对受影响地区企业的技术进步发挥了积极作用。
如前所述，铁路提速为受影响地区企业的技术进步提供了相关支撑：一方面通过铁路提

速带来的交通便捷和时间成本节约，缩短了地区间的真实距离，既可减少技术传播过程

中的损漏，又可使企业在更广阔的空间范围内获得可替代性的技术、信息或原材料，为其
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技术进步提供自身需求的内动力；另一方面，在扩大消费市场的同时增加了市场竞争程

度，迫使企业追求核心技术进步以增强市场竞争力，为企业带来竞争的外动力。 表 ４ 最

后两列是针对 ｍｔｅｃ 的估计结果，ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项系数均不显著为正，意味着铁路提速对

于企业效率改进的积极作用不明显。 对比 ｍｑｓｔ 和 ｍｔｃ 的分析结果，不难看出 ＤＥＡ 分析

的优势在于它能够深入把握生产率增长的真正内在动力。 虽然铁路提速显著促进了受

影响地区企业的技术进步，但对效率改进方面的影响并不明显，造成这一现象的原因可

能是铁路提速对企业效率产生的部分负面影响。 例如，虽然铁路提速能够扩大区域市场

的规模，但同时也加剧了不同市场、不同企业之间的竞争，加快了生产要素的转移（周浩

和郑筱婷，２０１２），拉大了企业之间的发展差距，降低了企业生产率的分布集中度（逯建

等，２０１６），导致部分企业的效率水平相对下降。 再如，中国人口从内地向沿海向大城市

流动的趋势并不会因高铁网或快铁网的出现而逆转，反而可能会因铁路提速加快这一趋

势，导致这些城市的土地成本上升，妨碍了企业生产效率的提高。 总体而言，虽然限于提

速带来的不确定性因素影响，导致企业的效率改进速度不明显，但铁路提速通过加快客

流、物流和信息流等方式促进了提速地区企业技术水平的提高，其积极作用值得肯定。

表 ４ 铁路提速与企业全要素生产率：倍差分析结果

变量 ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ
０ ００２６∗∗∗

（０ ０００６）
０ ００２７∗∗∗

（０ ０００６）
０ ００９８∗∗∗

（０ ００１２）
０ ００９５∗∗∗

（０ ００１２）
０ ０００３

（０ ００１２）
０ ０００６

（０ ００１２）

ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ ００２９∗∗∗

（０ ０００７）
－ ０ ００３２∗∗∗

（０ ０００９）
－ ０ ０２０１∗∗∗

（０ ００１３）
－ ０ ０２２６∗∗∗

（０ ００１７）
０ ００４４∗∗∗

（０ ００１３）
０ ００６６∗∗∗

（０ ００１７）

ＣＲＨ
０ ００５２

（０ ００４１）
０ ００４８

（０ ００４２）
０ ００９８

（０ ００７５）
０ ００４７

（０ ００７８）
－ ０ ０００３
（０ ００７８）

０ ００４１
（０ ００８１）

ｌｎ ｋｌ
－ ０ ０００２
（０ ０００１）

－ ０ ０００１
（０ ０００３）

－ ０ ０００１
（０ ０００３）

ｓｕｂ
０ ０００５

（０ ０００４）
０ ０００４

（０ ０００８）
－ ８ ４８ｅ － ５
（０ ０００８）

ｓｃａｌｅ
２ ３３ｅ － ５
（０ ０００４）

－ ０ ０００９
（０ ０００７）

４ ３６ｅ － ５
（０ ０００７）

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ
０ ０００２

（０ ０００５）
０ ００２４∗∗

（０ ００１０）
－ ０ ００２１∗∗

（０ ００１０）

常数项
１ ００５８∗∗∗

（０ ００４３）
１ ００４２∗∗∗

（０ ００８８）
１ ０３９３∗∗∗

（０ ００７９）
１ ００６１∗∗∗

（０ ０１６３）
０ ９７９６∗∗∗

（０ ００８２）
１ ００９８∗∗∗

（０ ０１６９）
固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制
观测数 １８３ ９６９ １７８ ３０３ １８３ ９６９ １７８ ３０３ １８３ ９６９ １７８ ３０３

Ｒ２ ０ ００２９ ０ ００２９ ０ ０１８２ ０ ０１８３ ０ ０１１１ ０ ０１１０
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　 　 观察控制变量，ｌｎ ｋｌ 在各模型中的回归系数虽然为负值但并不显著，这意味着资

本深化在现阶段并不是企业全要素生产率增长的促进因素。 在向市场化转轨的进程

中，更高的资本密集度并不必然代表更高的资本利用效率，而且也有可能并不符合要

素禀赋条件，这些都是导致该变量不显著的原因。 ｓｕｂ 的回归系数在不同回归模型中

均不显著，政府补贴虽然能够引导企业的研发、投资等行为，但关于补贴的实际效应，
既有研究存在广泛的争议，政府和企业之间的信息不对称或目标差异是决定补贴作用

的重要因素（赵璨等，２０１５）。 企业规模（ ｓｃａｌｅ）对 ｍｑｓｔ 和 ｍｔｅｃ 具有正向影响，对 ｍｔｃ 具
有负向影响，但估计系数均不显著。 ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ 对 ｍｔｃ 起到了显著的正向作用，这一结

果表明较大的城市经济规模有助于发挥集聚外部性并推动技术进步（Ｂａｌｄｗｉｎ 和 Ｏｋｕ⁃
ｂｏ，２００６；陈强远等，２０１６），但大城市带来的拥堵效应也会在一定程度上对效率产生不

利影响，导致对 ｍｔｅｃ 的估计系数为负。 虽然表 ４ 中部分控制变量的显著程度不高，但根

据既有文献来看，引入上述变量具有理论依据，故在分析中仍将其引入。
（二）异质性影响分析

１ 铁路提速对不同所有制企业全要素生产率的影响。 不同产权结构的企业对市

场信息、技术的敏感度不同，尽管既有研究一般认为国有相对非国有企业具有较低的

生产率水平或增长速度（周黎安等，２００７），技术创新激励及创新能力也相对较弱（吴
延兵，２０１４），但在当前的管理体制下，国有相对非国有企业在铁路货运使用权方面却

具有一定的优势。 此外，国有企业是大宗货物的主要存储方和采购方，对铁路的依赖

程度相对非国有企业也会更高。 由此，有必要进一步检验铁路提速是否对不同所有制

企业的生产率增长造成差异化影响。 具体地，本文分别针对国有和非国有企业样本进

行分析，结果见表 ５。 可以发现，铁路提速对非国有企业的技术进步以及效率改进有

较为显著的正向影响，ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项回归系数分别为 ０ ００９３ 和 ０ ００２３，并且在两者

的耦合作用下促进企业全要素生产率增长。 对于国有企业，虽然铁路提速推动了技术

水平的进步，但限于效率水平的显著下降，其全要素生产率提升不明显，甚至在一定程

度上表现为负向作用。 如前文所述，铁路提速能够显著加强提速地区的市场竞争程

度，国有企业囿于自身存在的委托代理以及预算软约束等问题，适应新竞争环境需要

较长的调整期，尽管其技术水平在铁路提速后有所增加，但其效率水平却因各种负向

效应出现了显著下降。 非国有企业以利润最大化为目标，对铁路提速带来的市场结构

变化及外部效应更为敏感，并最终促进了全要生素生产率的增长。
２ 铁路提速对不同地区企业全要素生产率的影响。 考虑到不同地区无论是在自

然地理条件，还是在经济发展水平等方面具有巨大差异性，极有必要对不同地区样本
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表 ５ 铁路提速与企业全要素生产率：非国有企业与国有企业

变量
非国有企业 国有企业

ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ
０ ００３５∗∗∗

（０ ０００７）
０ ００９３∗∗∗

（０ ００１３）
０ ００２３∗

（０ ００１４）
－ ０ ００１１
（０ ００１６）

０ ０１０４∗∗∗

（０ ００２８）
－ ０ ００７０∗∗

（０ ００３０）

ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ ００３２∗∗∗

（０ ００１０）
－ ０ ０２２１∗∗∗

（０ ００１９）
０ ００５０∗∗∗

（０ ００１９）
－ ０ ００２４
（０ ００２１）

－ ０ ０２３０∗∗∗

（０ ００３７）
０ ０１２３∗∗∗

（０ ００３９）

ＣＲＨ
０ ００５５

（０ ００５１）
０ ００７６

（０ ００９５）
－ ０ ００１４
（０ ００９８）

０ ００４７
（０ ００７８）

０ ００３０
（０ ０１４０）

０ ０１３８
（０ ０１４６）

ｌｎ ｋｌ
－ ０ ０００１
（０ ０００２）

－ ０ ０００２
（０ ０００３）

９ ４３ｅ － ６
（０ ０００３）

－ ０ ０００４
（０ ０００３）

０ ０００６
（０ ０００６）

－ ０ ０００９
（０ ０００６）

ｓｕｂ
０ ０００３

（０ ０００５）
－ ０ ０００２
（０ ０００９）

０ ０００４
（０ ０００９）

０ ００１０
（０ ００１０）

０ ００２６
（０ ００１８）

－ ０ ００２０
（０ ００１９）

ｓｃａｌｅ
－ ０ ０００３
（０ ０００４）

－ ０ ００１４∗

（０ ０００８）
２ ０８ｅ － ５
（０ ０００９）

０ ００１２
（０ ０００９）

０ ０００３
（０ ００１６）

０ ０００６
（０ ００１７）

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ
－ ２ １５ｅ － ５
（０ ０００６）

０ ００２８∗∗

（０ ００１２）
－ ０ ００２３∗

（０ ００１２）
０ ０００９

（０ ００１１）
０ ００１１

（０ ００２０）
－ ０ ０００９
（０ ００２１）

常数项
１ ００４５∗∗∗

（０ ０１０５）
０ ９９５１∗∗∗

（０ ０１９４）
１ ０１７６∗∗∗

（０ ０２０１）
０ ９９６６∗∗∗

（０ ０１７６）
１ ０３０５∗∗∗

（０ ０３１６）
０ ９８２７∗∗∗

（０ ０３３０）
固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

观测数 １４７ ６９７ １４７ ６９７ １４７ ６９７ ３０ ６０６ ３０ ６０６ ３０ ６０６
Ｒ２ ０ ００３１ ０ ０１５８ ０ ００９８ ０ ００７６ ０ ０３５３ ０ ０２２５

进行分组考察。 事实上，东部沿海地区受 ２００７ 年铁路提速影响最大，动车组的区域密

度及开行班次都显著高于内陆地区。 因此，本文将样本区分为沿海和内陆地区分别进

行回归，结果见表 ６。 大体上看，针对两个区域的分析结论并无本质区别，但仍存在部

分差异。 从对技术进步指数（ｍｔｃ）的回归分析结果来看，无论是沿海还是内陆地区，
ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项的回归系数均显著为正，即受铁路提速影响地区的企业技术进步水平

显著提高。 在对效率改进指数（ｍｔｅｃ）的回归分析中，ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 的系数均不显著，但
从估计系数的取值来看，针对沿海地区的数值为正，针对内陆地区的数值为负，而且后

者的绝对值更大一些。 综合起来，ｍｔｃ 和 ｍｔｅｃ 的耦合作用影响了曼奎斯特指数（ｍｑｓｔ）
的变化。 观察 ｍｑｓｔ 模型的估计结果可以发现，沿海地区提速城市企业的全要素生产

率增长对铁路提速做出了积极响应，而内陆地区提速城市企业受冲击的程度有限，这
一结果与沿海地区和内陆地区的交通要素禀赋相符。

具体来看，沿海地区不仅具有较高的区域综合实力，同时也具备更为密集的铁路

基础设施网络，铁路提速为沿海地区企业发展带来了新的契机和活力，形成了以区域
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中心城市为核心，多城市协同发展的格局。 例如，沪宁、沪杭、宁杭等铁路线路运行速

度的提升，促进了长三角地区企业的协同分工和错位发展。 同时，运输能力的提高有

助于促进以劳动力为代表的生产要素在市场上的流动速度，特别是减少了对时间敏感

而对票价不敏感的高端技术人才跨区域工作所耗费的通勤时间①，凸显了“同城化”效
应（张克中和陶东杰，２０１６），扩大了人力资本的配置范围。 对于经济发展程度相对较

低的内陆地区，铁路提速同样对该地区企业的技术进步发挥了积极作用，关键变量回

归系数的绝对值高于沿海地区。 其原因在于，内陆地区企业本身技术水平相对较低，
基础设施条件较弱，通过提速的铁路能够更加便捷地对接沿海发达地区企业，利用后

发优势实现自身技术水平的迅速进步。 但面对铁路提速带来的更为激烈的市场竞争，
内陆地区企业的优质资源不可避免地流向沿海地区，因而呈现效率水平下降的趋势。

表 ６ 铁路提速与企业全要素生产率：沿海与内陆地区

变量
沿海地区 内陆地区

ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ
０ ００３１∗∗∗

（０ ０００８）
０ ００９３∗∗∗

（０ ００１４）
０ ００１８

（０ ００１５）
０ ００１５

（０ ００１２）
０ ０１０８∗∗∗

（０ ００２１）
－ ０ ００３３
（０ ００２２）

ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ ００１３
（０ ００１３）

－ ０ ０２７１∗∗∗

（０ ００２４）
０ ０１１９∗∗∗

（０ ００２４）
－ ０ ００４８∗∗∗

（０ ００１５）
－ ０ ０１２４∗∗∗

（０ ００２６）
－ ０ ００２７
（０ ００２７）

ＣＲＨ
０ ００８４∗∗

（０ ００３５）
０ ００８０

（０ ００６７）
０ ０００９

（０ ００６８）
０ ００７７

（０ ００４７）
－ ０ ００８９
（０ ００８３）

０ ０１７２∗

（０ ００８９）

ｌｎ ｋｌ
－ ０ ０００３
（０ ０００２）

－ ０ ０００３
（０ ０００３）

－ ０ ０００１
（０ ０００３）

－ ０ ０００１
（０ ０００２）

０ ０００３
（０ ０００４）

－ ０ ０００３
（０ ０００４）

ｓｕｂ
０ ０００５

（０ ０００５）
０ ０００７

（０ ０００９）
－ ０ ０００２
（０ ０００９）

０ ０００６
（０ ０００９）

－ ０ ０００８
（０ ００１６）

０ ０００８
（０ ００１７）

ｓｃａｌｅ
－ ０ ０００２
（０ ０００５）

－ ０ ００１２
（０ ０００９）

０ ０００２
（０ ０００９）

０ ０００６
（０ ０００７）

－ ０ ０００３
（０ ００１２）

－ ０ ０００２
（０ ００１３）

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ
－ ０ ００１２
（０ ０００９）

０ ００３４∗∗

（０ ００１７）
－ ０ ００４３∗∗

（０ ００１７）
０ ０００８

（０ ０００７）
０ ０００３

（０ ００１３）
０ ０００５

（０ ００１４）

常数项
１ ０１９９∗∗∗

（０ ０１３６）
０ ９８７８∗∗∗

（０ ０２５６）
１ ０４６５∗∗∗

（０ ０２６２）
０ ９９９８∗∗∗

（０ ０１１７）
１ ０３４０∗∗∗

（０ ０２０５）
０ ９７６６∗∗∗

（０ ０２１９）
固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

观测数 １２４ ６７９ １２４ ６７９ １２４ ６７９ ５３ ６２４ ５３ ６２４ ５３ ６２４

Ｒ２ ０ ００２７ ０ ０２０６ ０ ０１３３ ０ ００４８ ０ ０１４２ ０ ００８０
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　 　 ３ 铁路提速对不同出口属性企业全要素生产率的影响。 自从进入 ２１ 世纪以来，
特别是伴随中国入世以及全球价值链的深入发展，中国企业越来越多地参与到全球分

工体系中，出口成为企业发展的重要驱动力。 铁路提速是否会对出口型企业的全要素

生产率增长起到积极作用，这也是本文关心的重要问题之一。 表 ７ 列出了内销型企业

与出口型企业的回归结果：铁路提速对内销型和出口型企业的技术进步水平都会产生

显著的促进作用；铁路提速对出口型企业的效率改进产生了积极影响，但对内销型企

业的影响并不显著；铁路提速对出口型企业全要素生产率产生了积极影响，对内销型

企业的影响为负但不显著。

表 ７ 铁路提速与企业全要素生产率：内销型企业与出口型企业

变量
内销型企业 出口型企业

ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ ｍｑｓｔ ｍｔｃ ｍｔｅｃ

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ ０００５
（０ ０００９）

０ ００２７∗

（０ ００１６）
－ ０ ００２６
（０ ００１６）

０ ００７４∗∗∗

（０ ００１０）
０ ０１９２∗∗∗

（０ ００１８）
０ ００４７∗∗

（０ ００１９）

ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ ０００１
（０ ００１２）

－ ０ ０１８６∗∗∗

（０ ００２２）
０ ０１１２∗∗∗

（０ ００２３）
－ ０ ００７８∗∗∗

（０ ００１４）
－ ０ ０２８２∗∗∗

（０ ００２５）
－ ０ ０００７
（０ ００２６）

ＣＲＨ
０ ００６５

（０ ００４８）
０ ００６９

（０ ００８９）
０ ００３６

（０ ００９１）
－ ０ ００２０
（０ ０１００）

０ ００７６
（０ ０１８３）

０ ００６１
（０ ０１９４）

ｌｎ ｋｌ
４ １４ｅ － ５
（０ ０００２）

－ ０ ０００１
（０ ０００４）

－ ０ ０００２
（０ ０００４）

－ ０ ０００４∗

（０ ０００２）
－ ０ ０００４
（０ ０００４）

４ ４９ｅ － ５
（０ ０００４）

ｓｕｂ
０ ０００６

（０ ０００６）
０ ００１８

（０ ００１１）
－ ０ ０００９
（０ ００１１）

０ ０００６
（０ ０００６）

０ ０００１
（０ ００１１）

０ ０００８
（０ ００１１）

ｓｃａｌｅ
０ ０００８

（０ ０００６）
－ ０ ０００８
（０ ００１１）

０ ００１４
（０ ００１１）

０ ０００１
（０ ０００５）

０ ００１０
（０ ００１０）

－ ０ ０００８
（０ ００１１）

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ
０ ０００３

（０ ０００７）
０ ００１５

（０ ００１４）
－ ０ ００１４
（０ ００１４）

０ ００００
（０ ０００８）

０ ００３５∗∗

（０ ００１５）
－ ０ ００２２
（０ ００１６）

常数项
０ ９９８５∗∗∗

（０ ０１１５）
１ ０１８２∗∗∗

（０ ０２１２）
０ ９９７４∗∗∗

（０ ０２１７）
１ ０１８７∗∗∗

（０ ０１６１）
０ ９８９５∗∗∗

（０ ０２９５）
１ ０１１４∗∗∗

（０ ０３１２）

固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制

观测数 １０３９００ １０３９００ １０３９００ ７４４０３ ７４４０３ ７４４０３

Ｒ２ ０ ００２９ ０ ０２２３ ０ ０１３０ ０ ００６１ ０ ０１６８ ０ ０１０５

虽然铁路提速对内销型和出口型企业的技术进步均起到了促进作用，但对出口

型企业的影响作用更为显著。 一方面，出口型企业主要集中于长三角、珠三角等沿
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海地区，这些地区是中国铁路提速覆盖的主要区域，而内销型企业在样本中的分布

较为分散，由此导致出口型企业相比内销型企业更易于利用铁路提速促进人流、物
流以及信息流的集散速度，更为显著地提高自身的全要素生产率；另一方面，上海、
广州、天津等重要港口城市一直是国际市场信息的汇集地，同时也是中国铁路交通

网络的重要枢纽，铁路提速促进了国际市场新产品、新标准、新设计等信息的传播与

溢出。 因此，这些因素综合起来导致出口型企业受铁路提速的影响更为显著。 从表

７ 中回归系数看，出口型企业 ｍｔｃ 模型中 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项系数的绝对值大于内销型企

业，且显著程度更高。 铁路提速对内销型与出口型企业在效率改进方面存在差异化

影响，可能与两类企业使用不同的运输方式有关。 目前来看，出口的主要运输方式是

海洋运输，国际航运主干线上的适箱货物贸易基本采用集装箱运输，内陆的生产企业

在出口货物时也会选择整箱或拼箱方式，将集装箱直接运往港口。 铁路集装箱多式联

运是国内货物运输的重要方式之一，２０１６ 年全国铁路集装箱发送量达 ７６１ 万标箱，同
比增长 ３９ ５％ ①。 铁路提速释放的运能对集装箱运输具有积极意义，一定程度上可以

帮助出口型企业加快库存流转，提高效率。 此外，既有研究发现商品运输时间每增加

１ 天，等价于增加 ０ ６％－２ １％的商品价格，并且长期的交通延误将显著降低对外出口

的成功率（Ｈｕｍｍｅｌｓ 和 Ｓｃｈａｕｒ，２０１３），因此铁路提速无疑会降低出口型企业的贸易成

本，对效率改进具有积极意义。 由于内销型企业主要面对国内市场，公路运输相对于

铁路运输更为便利，铁路提速对其造成的影响作用相对有限，导致对效率改进的冲击

程度不显著。
（三）稳健性检验

为验证前文核心结论的稳健性，本文通过替换变量或估计方法展开讨论：
１ 安慰剂检验。 本文借鉴既有文献的方法（范子英和田彬彬，２０１３；刘瑞明和赵

仁杰，２０１５），通过改变政策的实施时间进行安慰剂检验，其逻辑在于：一些其他政策

或随机因素同样可能对企业全要素生产率造成冲击，如果这种冲击与铁路提速之间不

具有关联性，那么 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项在其他年份间仍应显著，意味着 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项对企

业全要素生产率的贡献应归因于铁路提速之外的其他因素。 本文保持处理组和控制

组的分组情况不变，将铁路提速的年份假设提前 ３－５ 年，若确实存在其他干扰因素导

致提速地区企业全要素生产率产生变动，那么 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项在安慰剂检验中应具有

较高的显著性水平。 具体地，表 ８ 列出了在控制了行业、时间以及地区效应后，安慰剂
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检验的估计结果。 虽然各模型 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项的系数在假想铁路提速实施年份的估

计值略有差异，但在 １０％的统计水平下仍不显著。 这一结果排除了铁路提速之外其

他因素对处理组企业全要素生产率造成影响的可能性，本文核心结论可靠。

表 ８ 铁路提速与企业全要素生产率：安慰剂检验

变量 年份 全体 非国有 国有 沿海 内陆 内销型 出口型

ｍｑｓｔ

２００２
－ ０ ０００３
（０ ００１０）

－ ０ ０００３
（０ ００１１）

－ ０ ０００２
（０ ００２８）

－ ０ ０００３
（０ ００１２）

－ ０ ０００７
（０ ００１９）

－ ０ ０００４
（０ ００１３）

－ ０ ０００３
（０ ００１６）

２００３
０ ０００７

（０ ０００８）
０ ０００９

（０ ０００９）
－ ０ ０００２
（０ ００２３）

０ ０００１
（０ ００１０）

０ ００１８
（０ ００１５）

－ ０ ０００２
（０ ００１１）

０ ００２０
（０ ００１３）

２００４
０ ０００５

（０ ０００８）
０ ０００９

（０ ０００９）
－ ０ ００２１
（０ ００２３）

０ ０００１
（０ ００１０）

０ ００１５
（０ ００１６）

－ ０ ０００９
（０ ００１１）

０ ００２０
（０ ００１３）

ｍｔｃ

２００２
－ ０ ０００４
（０ ００１８）

０ ０００６
（０ ００１９）

－ ０ ００７０
（０ ００４８）

０ ００１０
（０ ００２２）

－ ０ ００３６
（０ ００３２）

－ ０ ００１５
（０ ００２３）

０ ０００８
（０ ００２８）

２００３
－ ０ ０００５
（０ ００１５）

－ ０ ０００２
（０ ００１６）

０ ０００６
（０ ００４２）

－ ０ ０００２
（０ ００１８）

－ ０ ００２１
（０ ００２７）

０ ００２５
（０ ００２０）

０ ００２２
（０ ００２４）

２００４
－ ０ ０００８
（０ ００１５）

－ ０ ０００３
（０ ００１６）

－ ０ ００４５
（０ ００３９）

－ ０ ０００８
（０ ００１８）

－ ０ ００２５
（０ ００２７）

－ ０ ００２７
（０ ００２０）

０ ００１１
（０ ００２３）

ｍｔｅｃ

２００２
０ ０００１

（０ ００１９）
－ ０ ０００５
（０ ００２０）

０ ００３６
（０ ００５１）

－ ０ ０００７
（０ ００２２）

０ ００１７
（０ ００３５）

０ ０００５
（０ ００２４）

－ ０ ０００２
（０ ００３０）

２００３
０ ００２２

（０ ００１５）
０ ００２５

（０ ００１７）
０ ０００６

（０ ００４２）
０ ００２０

（０ ００１８）
０ ００３６

（０ ００２９）
０ ００２５

（０ ００２０）
０ ００２２

（０ ００２４）

２００４
０ ００２１

（０ ００１５）
０ ００２５

（０ ００１７）
０ ０００４

（０ ００４１）
０ ００２１

（０ ００１８）
０ ００４１

（０ ００３０）
０ ００１９

（０ ００２０）
０ ００２９

（０ ００２４）

　 　 说明：限于篇幅，此处仅列出各模型 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项的回归结果。 表 １０ 同。

２ 基于面板 ＳＦＡ 方法的检验。 在测算决策单位效率时，随机前沿分析（Ｓｔｏｃｈａｓｔｉｃ
Ｆｒｏｎｔｉｅｒ Ａｎａｌｙｓｉｓ，ＳＦＡ）同样具有广泛的影响。 与 ＤＥＡ 方法相比，ＳＦＡ 的主要优点在于

考虑了包含测量误差在内的随机误差，避免将随机因素不恰当地计入效率项（边文龙

和王向楠，２０１６）。 本文采用面板 ＳＦＡ 方法重新测算了企业的全要素生产率，并通过

倍差分析法再次检验铁路提速对企业生产率的影响效应（见表 ９）。 表 ９ 中全样本的

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项系数显著为正，表明铁路提速促进了沿途企业的全要素生产率。 分样

本的回归结果显示，ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项在非国有控股、沿海地区、出口型企业中具有较高

的显著性，并且均为正数，这一结果与前文的结论相一致。 综合以上结果可以认为，采
用新方法重新衡量企业全要素生产率，并未对本文的主要结论造成显著影响。

·４４１·　期６第年８１０２　∗济经界世

　 　 交通基础设施改善与生产率增长：来自铁路大提速的证据




表 ９ 铁路提速与企业全要素生产率：基于面板 ＳＦＡ 方法的检验

变量 全体 非国有 国有 沿海 内陆 内销型 出口型

ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ
０ ０２４１∗∗∗

（０ ００６０）
０ １５１５∗∗∗

（０ ０１５１）
－ ０ ０１００
（０ ００６５）

０ ０３７０∗∗∗

（０ ００６９）
－ ０ ００２２
（０ ０１１８）

０ ００１９
（０ ００７４）

０ ０５３０∗∗∗

（０ ００９５）

ｐｅｒｉｏｄ
－ ０ １５１４∗∗∗

（０ ００８９）
－ ０ ３９４１∗∗∗

（０ ０２１０）
－ ０ ０９５６∗∗∗

（０ ００９９）
－ ０ １８０２∗∗∗

（０ ０１２５）
－ ０ １１４８∗∗∗

（０ ０１５１）
－ ０ ０７９０∗∗∗

（０ ０１１１）
－ ０ ２７４０∗∗∗

（０ ０１４３）

ＣＲＨ
－ ０ ２３４３∗∗∗

（０ ０３８４）
－ ０ １５５５∗∗

（０ ０７２５）
－ ０ ２７３９∗∗∗

（０ ０４５５）
０ １０９７∗∗∗

（０ ０３１３）
－ ０ ０６１４
（０ ０４５４）

－ ０ ２９４２∗∗∗

（０ ０４０６）
０ １２８４

（０ ０９４８）

ｌｎ ｋｌ
０ ２４４８∗∗∗

（０ ００１３）
０ ２８２８∗∗∗

（０ ００３３）
０ ２３５３∗∗∗

（０ ００１４）
０ ２５９４∗∗∗

（０ ００１６）
０ ２２４３∗∗∗

（０ ００２２）
０ ２５５０∗∗∗

（０ ００１６）
０ ２３４０∗∗∗

（０ ００２０）

ｓｕｂ
０ ２０１８∗∗∗

（０ ００３９）
０ ２４１４∗∗∗

（０ ００９５）
０ １８１４∗∗∗

（０ ００４２）
０ １９６１∗∗∗

（０ ００４２）
０ ２０７０∗∗∗

（０ ００８９）
０ ２６０１∗∗∗

（０ ００５１）
０ １９９２∗∗∗

（０ ００５７）

ｓｃａｌｅ
１ ３２２１∗∗∗

（０ ００３６）
１ ３１５０∗∗∗

（０ ００８５）
１ ２７８６∗∗∗

（０ ００４０）
１ ３２７０∗∗∗

（０ ００４３）
１ ２９８１∗∗∗

（０ ００６６）
１ ３６２６∗∗∗

（０ ００５０）
１ ２６４６∗∗∗

（０ ００５３）

ｌｎ ｃｉｔｙｇｄｐ
－ ０ ０１２１∗∗

（０ ００５１）
－ ０ ０１０３
（０ ０１０８）

－ ０ ０１５０∗∗∗

（０ ００５８）
－ ０ ００５８
（０ ００８３）

－ ０ ０１４６∗∗

（０ ００７４）
－ ０ ００２４
（０ ００６４）

－ ０ ０１５５∗

（０ ００８１）

常数项
１６ ５０８０∗∗∗

（０ ０８２３）
１６ ６１３１∗∗∗

（０ １６９３）
１６ ２６００∗∗∗

（０ ０９５５）
１６ ０４１５∗∗∗

（０ １２３８）
１６ ５７１９∗∗∗

（０ １１５２）
１６ ２９７２∗∗∗

（０ ０９９６）
１７ ３７０３∗∗∗

（０ １５５９）

固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 控制

观测数 ２００４４５ １６６６７５ ３３７７０ １４０１３４ ６０３１１ １１７４７５ ８２９７０
Ｒ２ ０ ５９００ ０ ５４８９ ０ ６６１９ ０ ６０１６ ０ ５６８８ ０ ５９１９ ０ ６０６７

３ 基于财务数据的再检验。 前文采用 ＤＥＡ 法估计了各企业的技术进步和效率

改进，为进一步检验铁路提速对两者的影响作用，本文以企业各年的新产品产值以及

管理费用等财务数据作为相应的替代指标进行回归，结果见表 １０。 虽然这些变量不

能完全代表企业的技术进步或效率改进，但仍具有较高的相关性，在一定程度上能够

反映铁路提速对企业生产率的影响。 表 １０ 第 ２ 列是基于全体样本的回归结果，从
ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ 项的回归系数来看，铁路提速地区企业的新产品产值有显著提升。 企业

既可因铁路提速压缩时空距离导致市场竞争水平加强，促使企业采用新技术生产新产

品，或采用新设计构思研制新产品，从而导致新产品产值增加。 分样本的回归结果与

前文主要结论一致，铁路提速对沿海地区、非国有企业的新产品产值有显著影响，对内

陆地区、国有企业的冲击不明显，但在内销型和出口型企业之间的差异不大。 与此同

时，全样本回归结果显示铁路提速显著降低了企业的管理费用，但在分样本考虑异质
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性后的结论存在差别，铁路提速显著降低了非国有、沿海地区、出口型企业的管理费

用，但对国有、内陆地区、内销型企业管理费用的影响为负但不显著。 管理费用高低反

映了一个企业管理效率的高低，是企业效率的一个具体体现。 以上结果从侧面进一步

佐证了本文的核心观点。

表 １０ 铁路提速与企业生产率：基于财务数据的再检验

变量 全体 非国有 国有 沿海 内陆 内销型 出口型

新产品产值
０ １９８７∗∗∗

（０ ０７４８）
０ ２２９３∗∗∗

（０ ０８２７）
０ １２３１

（０ １７６０）
０ ３８８８∗∗

（０ １８５２）
０ ０９４３

（０ ０８００）
０ ２３４１∗

（０ １２６９）
０ １６８７∗

（０ ０９２０）

管理费用
－ ０ ０３５２∗∗∗

（０ ０１０８）
－ ０ ０４９８∗∗∗

（０ ０１１４）
－ ０ ０１４１
（０ ０２８６）

－ ０ ０８３７∗∗∗

（０ ０２０５）
－ ０ ０１４２
（０ ０１２６）

－ ０ ００１７
（０ ０１４４）

－ ０ ０７９３∗∗∗

（０ ０１５４）

（四）进一步讨论：基于地理圈层的推论

基于前文分析可知铁路提速能够通过缩减时空距离促进技术知识和生产要素在

市场上的溢出水平和扩散速度，从而对企业全要素生产率造成影响。 由该结论可得出

以下推论：离技术中心城市的距离远近将显著影响铁路提速对企业生产率的促进程

度。 这一推论的现实依据在于历次铁路调速图均涉及了北京、上海等具有较高技术优

势的城市，动车组列车的运行极大地增强了京津冀、长三角以及珠三角等经济圈的内

部和外部联系。 本文借鉴龙玉等（２０１７）的方法，根据企业所在地与北京、上海、广州

以及深圳等具有较高技术水平城市之间的距离，划分相应的地理圈层，以期检验铁路

提速对不同圈层内企业生产率可能存在的差异性影响，检验结果见表 １１。
观察表 １１ 中全体样本的回归结果可以发现，铁路提速对于距离北京、上海等技术

中心城市 １５０ 公里左右范围内的企业在技术进步（ｍｔｃ）方面影响最为显著。 结合动车

组列车运营速度维持在每小时 １６０ － ２００ 公里之间，以及扣除相应站点的停靠时间，不
难推断得出以下结论：铁路提速将“１ 小时经济圈”由普通铁路或公路决定的 １００ 公里

拓展至 １５０ 公里，利用 １ 小时经济圈带来的聚集效应和竞争效应极大地影响了处于该

范围内的企业发展。 分样本的回归结果显示，铁路提速对非国有控股、出口型企业的

技术进步水平具有较为显著的影响①。 以上结果从侧面佐证了国家近年来借助高铁、
地铁等基础设施建设各中心城市 １ 小时经济圈对于企业技术水平进步具有积极意义。
但值得警惕的是，企业的效率改进指数（ｍｔｅｃ）未能呈现与技术进步指数（ｍｔｃ）一致的
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① 由于按地理距离划分后，内陆地区仅涉及少量样本，故本文在此未针对地区差异展开分析。



正向作用，表明铁路提速在提高企业技术进步的同时，也会给企业带来了一定程度的

负面冲击，并突出表现在效率改进方面。

表 １１ 铁路提速与企业生产率：地理距离的检验

变量 距离（ｋｍ） 全体 非国有 国有 内销型 出口型

ｍｑｓｔ

１００
－ ０ ０００７
（０ ００１１）

－ ０ ０００８
（０ ００１３）

－ ０ ０００８
（０ ００３３）

－ ０ ００１３
（０ ００１７）

－ ０ ００１６
（０ ００１７）

１５０
０ ０００５

（０ ００１０）
０ ０００７

（０ ００１１）
－ ０ ０００１
（０ ００２８）

０ ０００７
（０ ００１４）

－ ０ ０００６
（０ ００１６）

２００
０ ０００２

（０ ０００９）
－ ０ ０００５
（０ ００１１）

０ ００１４
（０ ００２５）

０ ０００９
（０ ００１３）

－ ０ ００２４
（０ ００１７）

ｍｔｃ

１００
０ ００１０

（０ ００２０）
０ ００４２∗

（０ ００２３）
－ ０ ０１４６∗∗∗

（０ ００５６）
－ ０ ００３３
（０ ００３１）

０ ００３０
（０ ００３０）

１５０
０ ００５０∗∗∗

（０ ００１８）
０ ００８４∗∗∗

（０ ００２０）
－ ０ ０１１８∗∗

（０ ００４７）
０ ００２３

（０ ００２６）
０ ００６６∗∗

（０ ００２８）

２００
０ ００２２

（０ ００１７）
０ ００５７∗∗∗

（０ ００２０）
－ ０ ０１４２∗∗∗

（０ ００４２）
－ ０ ０００４
（０ ００２３）

０ ００４０
（０ ００３０）

ｍｔｅｃ

１００
－ ０ ００４９∗∗

（０ ００２１）
－ ０ ００７５∗∗∗

（０ ００２４）
０ ００７７

（０ ００５８）
－ ０ ００１６
（０ ００３２）

－ ０ ００６８∗∗

（０ ００３１）

１５０
－ ０ ００５９∗∗∗

（０ ００１９）
－ ０ ００８５∗∗∗

（０ ００２１）
０ ００８１∗

（０ ００４９）
－ ０ ００２３
（０ ００２６）

－ ０ ００８７∗∗∗

（０ ００２９）

２００
－ ０ ００３６∗∗

（０ ００１８）
－ ０ ００７０∗∗∗

（０ ００２０）
０ ０１１２∗∗

（０ ００４４）
０ ０００１

（０ ００２３）
－ ０ ００８０∗∗∗

（０ ００３０）

　 　 说明：限于篇幅，此处仅列出了各模型 ＣＲＨ × ｐｅｒｉｏｄ × ｌ 项的回归结果，ｌ 为距离圈层决定的虚拟

变量。

五　 结论

铁路提速作为中国交通基础设施质量提升的重要事件，特别是大提速过程中开通

的“和谐号”列车以及此后迅猛发展的高速铁路，更是中国铁路运输史上的标志性变

革，深刻影响了中国近年来的经济发展趋势。 本文将铁路提速视为中国交通基础设施

质量提升的一次准自然实验，以首次开通的动车组列车停靠站点作为分组依据，基于

中国 １０ 个省份 ９３ 个地级市中 ２２ ９９７ 家连续经营企业 ２００１－２００９ 年的面板数据，首先

通过数据包络分析法估计各企业的全要素生产率，进而采用倍差分析法研判铁路提速

对其影响，并进一步分解出技术进步和效率改进两个影响因素。 研究结果发现，铁路
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提速显著提高了途经地区企业的技术进步，对效率改进的影响为正但不显著。 两者的

耦合作用促进了企业全要素生产率的增长，且对非国有控股、沿海地区、出口型企业具

有更为积极的意义。 虽然铁路提速对企业全要素生产率的影响因地区和企业的异质

性存在一定的差异，但未对本文的核心结论造成明显冲击。 同时，根据企业所在地与

技术中心城市距离划分地理圈层的回归结果也显示，铁路提速在 １ 小时经济圈范围内

的影响作用最为显著。
近年来中国在交通基础设施质量提升方面取得的成就有目共睹。 客观而言，尽管

铁路提速及高铁建设的前期投入高，在财政预算约束的情况下受到的质疑也较多，但
铁路交通基础设施质量提升对宏观经济发展的推动作用及对微观企业全要素生产率

的促进作用都得到了充分验证。 铁路交通基础设施质量提升显著缩短了地区间的真

实距离，加速了客流、物流以及信息流的跨区域流动，对优化资源配置、促进市场竞争

等发挥了积极作用。 当前中国各地区的交通基础设施条件仍然存在显著差距，铁路提

速与高速铁路建设主要还是集中在东部和中部地区，这导致并非所有地区都能够享受

到铁路提速带来的外部性效益。 在未来的发展规划中，应注重提升欠发达地区的铁路

基础设施质量，因势利导地合理规划和引导基础设施建设，充分发挥基础设施质量改

善的积极效应，缩小不同地区的发展差距。 同时，考虑到铁路提速及高铁建设打造出

的 １ 小时经济圈对生产率增长的积极意义，未来应重点发展和完善各都市圈的高速客

运专线及城际铁路，增强中心城市对周边城市的辐射和扩散效应。

参考文献：
边文龙、王向楠（２０１６）：《面板数据随机前沿分析的研究综述》，《统计研究》第 ６ 期。

陈有孝、林晓言（２００６）：《铁路长大干线社会经济效益评价的地价函数法研究》，《经济地理》第 ２ 期。

陈强远、钱学锋、李敬子（２０１６）：《中国大城市的企业生产率溢价之谜》，《经济研究》第 ３ 期。

范子英、田彬彬（２０１３）：《税收竞争、税收执法与企业避税》，《经济研究》第 ９ 期。

冯伟、徐康宁（２０１３）：《交通基础设施与经济增长：一个文献综述》，《产经评论》第 ３ 期。

符淼（２００９）：《地理距离和技术外溢效应———对技术和经济集聚现象的空间计量学解释》，《经济学（季刊）》

第 ４ 期。

高翔、龙小宁、杨广亮（２０１５）：《交通基础设施与服务业发展———来自县级高速公路和第二次经济普查企业

数据的证据》，《管理世界》第 ８ 期。

龚静、尹忠明（２０１６）：《铁路建设对我国“一带一路”战略的贸易效应研究———基于运输时间和运输距离视角

的异质性随机前沿模型分析》，《国际贸易问题》第 ２ 期。

黄玖立、徐旻鸿（２０１２）：《境内运输成本与中国的地区出口模式》，《世界经济》第 １ 期。

李力行、黄佩媛、马光荣（２０１６）：《土地资源错配与中国工业企业生产率差异》，《管理世界》第 ８ 期。

·８４１·　期６第年８１０２　∗济经界世

　 　 交通基础设施改善与生产率增长：来自铁路大提速的证据




刘秉镰、刘玉海（２０１１）：《交通基础设施建设与中国制造业企业库存成本降低》，《中国工业经济》第 ５ 期。

刘秉镰、武鹏、刘玉海（２０１０）：《交通基础设施与中国全要素生产率增长———基于省域数据的空间面板计量

分析》，《中国工业经济》第 ３ 期。

刘瑞明、赵仁杰（２０１５）：《国家高新区推动了地区经济发展吗？ ———基于双重差分方法的验证》，《管理世界》

第 ８ 期。

刘生龙、胡鞍钢（２０１０）：《交通基础设施与经济增长：中国区域差距的视角》，《中国工业经济》第 ４ 期。

龙小宁、高翔（２０１４）：《交通基础设施与制造业企业生产率———来自县级高速公路和中国工业企业数据库的

证据》，《华中师范大学学报：人文社会科学版》第 ５ 期。

龙玉、赵海龙、张新德（２０１７）：《时空压缩下的风险投资———高铁通车与风险投资区域变化》，《经济研究》第

４ 期。

逯建、杨彬永、孙楚仁（２０１６）：《铁路建设与中国出口企业生产率省际分布》，《世界经济研究》第 １０ 期。

邵敏、包群（２０１２）：《政府补贴与企业生产率———基于我国工业企业的经验分析》，《中国工业经济》第 ７ 期。

邵军、徐康宁（２０１１）：《转型时期经济波动对我国生产率增长的影响研究》，《经济研究》第 １２ 期。

盛丹、刘灿雷（２０１６）：《外部监管能够改善国企经营绩效与改制成效吗？》，《经济研究》第 １０ 期。

宋晓丽、李坤望（２０１５）：《交通基础设施质量提升对城市人口规模的影响———基于铁路提速的实证分析》，

《当代经济科学》第 ３ 期。

孙晓华、王昀（２０１４）：《企业规模对生产率及其差异的影响———来自工业企业微观数据的实证研究》，《中国

工业经济》第 ５ 期。

吴延兵（２０１４）：《不同所有制企业技术创新能力考察》，《产业经济研究》第 ２ 期。

吴振球、王建军、李华磊（２０１４）：《改革开放以来经济增长方式渐进式转换：测度、源泉及其差异》，《数量经济

技术经济研究》第 ６ 期。

杨汝岱（２０１５）：《中国制造业企业全要素生产率研究》，《经济研究》第 ２ 期。

杨亚平、李晶（２０１４）：《出口强度、资本密集度对中国出口企业自选择效应和学习效应的影响》，《产经评论》

第 ５ 期。

余淼杰（２０１０）：《中国的贸易自由化与制造业企业生产率》，《经济研究》第 １ 期。

张光南、宋冉（２０１３）：《中国交通对“中国制造”的要素投入影响研究》，《经济研究》第 ７ 期。

张克中、陶东杰（２０１６）：《交通基础设施的经济分布效应———来自高铁开通的证据》，《经济学动态》第 ６ 期。

张天华、张少华（２０１６）：《中国工业企业实际资本存量估计与分析》，《产业经济研究》第 ２ 期。

张学良（２０１２）：《中国交通基础设施促进了区域经济增长吗———兼论交通基础设施的空间溢出效应》，《中国

社会科学》第 ３ 期。

赵璨、王竹泉、杨德明、曹伟（２０１５）：《企业迎合行为与政府补贴绩效研究———基于企业不同盈利状况的分

析》，《中国工业经济》第 ７ 期。

周浩、余金利（２０１３）：《铁路提速、可达性与城市经济增长》，《经济评论》第 １ 期。

周浩、郑筱婷（２０１２）：《交通基础设施质量与经济增长：来自中国铁路提速的证据》，《世界经济》第 １ 期。

周黎安、陈烨（２００５）：《中国农村税费改革的政策效果：基于双重差分模型的估计》，《经济研究》第 ８ 期。

周黎安、张维迎、顾全林、汪淼军（２００７）：《企业生产率的代际效应和年龄效应》，《经济学（季刊）》第 ４ 期。

·９４１·　期６第年８１０２　∗济经界世

施震凯　 邵　 军　 浦正宁　 　




Ａｃｅｍｏｇｌｕ， Ｄ ａｎｄ Ｌｉｎｎ， Ｊ “Ｍａｒｋｅｔ Ｓｉｚｅ ｉｎ Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ： Ｔｈｅｏｒｙ ａｎｄ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ Ｐｈａｒｍａｃｅｕｔｉｃａｌ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ ”

Ｔｈｅ Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００４， １１９（３）， ｐｐ １０４９－１０９０．

Ａｒｂｕéｓ， Ｐ ； Ｂａñｏｓ， Ｊ Ｆ ａｎｄ Ｍａｙｏｒ， Ｍ “Ｔｈｅ Ｓｐａｔｉａｌ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ｏｆ Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ”Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ

Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｐａｒｔ Ａ：Ｐｏｌｉｃｙ ａｎｄ Ｐｒａｃｔｉｃｅ， ２０１５， ７５（１）， ｐｐ １６６－１７７．

Ａｓｃｈａｕｅｒ， Ｄ Ａ “Ｉｓ Ｐｕｂｌｉｃ Ｅｘｐｅｎｄｉｔｕｒｅ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｅ？”Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｍｏｎｅｔａｒｙ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， １９８９， ２３（２）， ｐｐ １７７－２００．

Ｂａｌｄｗｉｎ， Ｒ Ｅ ａｎｄ Ｏｋｕｂｏ， Ｔ “Ｈｅｔｅｒｏｇｅｎｅｏｕｓ Ｆｉｒｍｓ， Ａｇｇｌｏｍｅｒａｔｉｏｎ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｅｏｇｒａｐｈｙ： Ｓｐａｔｉａｌ Ｓｅｌｅｃｔｉｏｎ

ａｎｄ Ｓｏｒｔｉｎｇ ”Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｅｏｇｒａｐｈｙ， ２００６， ６（３）， ｐｐ ３２３－３４６．

Ｂａｎｅｒｊｅｅ， Ａ Ｖ ； Ｄｕｆｌｏ， Ｅ ａｎｄ Ｑｉａｎ， Ｎ “Ｏｎ ｔｈｅ Ｒｏａｄ： Ａｃｃｅｓｓ ｔｏ Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ａｎｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ

Ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ Ｃｈｉｎａ ”ＮＢＥＲ Ｗｏｒｋｉｎｇ Ｐａｐｅｒ， Ｎｏ １７８９７， ２０１２， １１（１）， ｐｐ １－５３．

Ｃｈｅｎ， Ｇ ａｎｄ Ｓｉｌｖａ， Ｊ Ｄ Ａ Ｅ “ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｉｍｐａｃｔｓ ｏｆ Ｈｉｇｈ⁃ｓｐｅｅｄ Ｒａｉｌ： Ａ Ｒｅｖｉｅｗ ｏｆ Ｍｅｔｈｏｄｓ ａｎｄ Ｍｏｄｅｌｓ ”

Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｌｅｔｔｅｒｓ， ２０１３， ５（３）， ｐｐ １３１－１４３．

Ｄｅｎｇ， Ｔ ； Ｓｈａｏ， Ｓ ； Ｙａｎｇ， Ｌ ａｎｄ Ｚｈａｎｇ， Ｘ “Ｈａｓ ｔｈｅ Ｔｒａｎｓｐｏｒｔ⁃ｌｅｄ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ Ｅｆｆｅｃｔ Ｒｅａｃｈｅｄ ａ Ｐｅａｋ ｉｎ

Ｃｈｉｎａ？ Ａ Ｐａｎｅｌ Ｔｈｒｅｓｈｏｌｄ Ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ Ａｐｐｒｏａｃｈ ”Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ， ２０１４， ４１（３）， ｐｐ ５６７－５８７．

Ｄｅｓｍｅｔ， Ｋ ａｎｄ Ｐａｒｅｎｔｅ， Ｓ Ｌ “Ｂｉｇｇｅｒ Ｉｓ Ｂｅｔｔｅｒ： Ｍａｒｋｅｔ Ｓｉｚｅ， Ｄｅｍａｎｄ Ｅｌａｓｔｉｃｉｔｙ ａｎｄ Ｉｎｎｏｖａｔｉｏｎ ” Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｅ⁃

ｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１０， ５１（２）， ｐｐ ３１９－３３３．

Ｄｉｘｉｔ， Ａ Ｋ ａｎｄ Ｓｔｉｇｌｉｔｚ， Ｊ Ｅ “Ｍｏｎｏｐｏｌｉｓｔｉｃ Ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ ａｎｄ Ｏｐｔｉｍｕｍ Ｐｒｏｄｕｃｔ Ｄｉｖｅｒｓｉｔｙ ”Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ

Ｒｅｖｉｅｗ， １９７７， ６７（３）， ｐｐ ２９７－３０８

Ｄｏｎａｌｄｓｏｎ， Ｄ ａｎｄ Ｈｏｒｎｂｅｃｋ， Ｒ “Ｒａｉｌｒｏａｄｓ ａｎｄ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ： Ａ ‘Ｍａｒｋｅｔ Ａｃｃｅｓｓ’ Ａｐｐｒｏａｃｈ ” Ｔｈｅ

Ｑｕａｒｔｅｒｌｙ Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ， ２０１６，１３１（２）， ｐｐ １－４４．

Ｆａｒｈａｄｉ， Ｍ “Ｔｒａｎｓｐｏｒｔ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ａｎｄ Ｌｏｎｇ⁃ｒｕｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ ＯＥＣＤ Ｃｏｕｎｔｒｉｅｓ ”Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｒｅｓｅａｒｃｈ

Ｐａｒｔ Ａ：Ｐｏｌｉｃｙ ａｎｄ Ｐｒａｃｔｉｃｅ， ２０１５， ７４（１）， ｐｐ ７３－９０．

Ｆｒａｎｓｏｏ， Ｊ Ｃ ａｎｄ Ｂｅｒｔｒａｎｄ， Ｊ Ｗ Ｍ “Ａｎ Ａｇｇｒｅｇａｔｅ Ｃａｐａｃｉｔｙ Ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ Ｍｏｄｅｌ ｆｏｒ ｔｈｅ Ｅｖａｌｕａｔｉｏｎ ｏｆ Ｒａｉｌｒｏａｄ

Ｐａｓｓｉｎｇ Ｃｏｎｓｔｒｕｃｔｉｏｎｓ ”Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｒｅｓｅａｒｃｈ Ｐａｒｔ Ａ： Ｐｏｌｉｃｙ ａｎｄ Ｐｒａｃｔｉｃｅ， ２０００， ３４（１）， ｐｐ ３５－４９．

Ｇｉｂｂｏｎｓ， Ｓ ； Ｌｙｙｔｉｋäｉｎｅｎ， Ｔ ； Ｏｖｅｒｍａｎ， Ｈ Ｇ ａｎｄ Ｓａｎｃｈｉｓ⁃Ｇｕａｒｎｅｒ， Ｒ “Ｎｅｗ Ｒｏａｄ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ： Ｔｈｅ Ｅｆｆｅｃｔｓ

ｏｎ Ｆｉｒｍｓ ”ＣＥＰＲ Ｄｉｓｃｕｓｓｉｏｎ Ｐａｐｅｒｓ， Ｎｏ １１７， ２０１２， ｐｐ １－６５．

Ｈｏｌｌ， Ａ “Ｈｉｇｈｗａｙｓ ａｎｄ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ｉｎ Ｍａｎｕｆａｃｔｕｒｉｎｇ Ｆｉｒｍｓ ”Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｕｒｂａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１６， ９３（５）， ｐｐ １３１－１５１．

Ｈｕｍｍｅｌｓ， Ｄ Ｌ ａｎｄ Ｓｃｈａｕｒ， Ｇ “ Ｔｉｍｅ ａｓ ａ Ｔｒａｄｅ Ｂａｒｒｉｅｒ ” Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１３， １０３ （７），

ｐｐ ２９３５－２９５９．

Ｊａｓｏｎ， Ｈ “Ｍｏｄｅｌｌｉｎｇ Ｃｒｏｓｓ⁃ｓｅｃｔｉｏｎａｌ Ｐｒｏｆｉｔａｂｉｌｉｔｙ ａｎｄ Ｃａｐｉｔａｌ Ｉｎｔｅｎｓｉｔｙ Ｕｓｉｎｇ Ｐａｎｅｌ Ｃｏｒｒｅｃｔｅｄ Ｓｉｇｎｉｆｉｃａｎｃｅ Ｔｅｓｔｓ ”

Ａｐｐｌｉｅｄ Ｆｉｎａｎｃｉａｌ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２００８， １８（１８）， ｐｐ １５０１－１５１３．

Ｋｅｌｌｅｒ， Ｗ “Ｇｅｏｇｒａｐｈｉｃ Ｌｏｃａｌｉｚａｔｉｏｎ ｏｆ Ｉｎｔｅｒｎａｔｉｏｎａｌ Ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｙ Ｄｉｆｆｕｓｉｏｎ ”Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２００２，

９２（１）， ｐｐ １２０－１４２．

Ｌｉ， Ｈ ａｎｄ Ｌｉ， Ｚ “Ｒｏａｄ Ｉｎｖｅｓｔｍｅｎｔｓ ａｎｄ Ｉｎｖｅｎｔｏｒｙ Ｒｅｄｕｃｔｉｏｎ： Ｆｉｒｍ Ｌｅｖｅｌ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ”Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｕｒｂａｎ

Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１３， ７６（１）， ｐｐ ４３－５２．

Ｍｏｓｅｒ， Ｐ ａｎｄ Ｖｏｅｎａ， Ａ “Ｃｏｍｐｕｌｓｏｒｙ Ｌｉｃｅｎｓｉｎｇ： Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ ｔｈｅ Ｔｒａｄｉｎｇ ｗｉｔｈ ｔｈｅ Ｅｎｅｍｙ Ａｃｔ ”Ｔｈｅ Ａｍｅｒｉｃａｎ

Ｅｃｏｎｎｏｍｉｃ Ｒｅｖｉｅｗ， ２０１２， １０２（１）， ｐｐ ３９６－４２７．
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　 　 交通基础设施改善与生产率增长：来自铁路大提速的证据




Ｐｕｇａ， Ｄ “Ｔｈｅ Ｍａｇｎｉｔｕｄｅ ａｎｄ Ｃａｕｓｅｓ ｏｆ Ａｇｇｌｏｍｅｒａｔｉｏｎ Ｅｃｏｎｏｍｉｅｓ ” Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ Ｒｅｇｉｏｎａｌ Ｓｃｉｅｎｃｅ， ２０１０， ５０（１），

ｐｐ ２０３－２１９．

Ｓｈｉ， Ｈ ａｎｄ Ｈｕａｎｇ， Ｓ “Ｈｏｗ Ｍｕｃｈ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ Ｉｓ Ｔｏｏ Ｍｕｃｈ？ Ａ Ｎｅｗ Ａｐｐｒｏａｃｈ ａｎｄ Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｆｒｏｍ Ｃｈｉｎａ ” Ｗｏｒｌｄ

Ｄｅｖｅｌｏｐｍｅｎｔ， ２０１４， ５６（２）， ｐｐ ２７２－２８６．

Ｔａｎａｋａ， Ｓ “Ｅｎｖｉｒｏｎｍｅｎｔａｌ Ｒｅｇｕｌａｔｉｏｎｓ ｏｎ Ａｉｒ Ｐｏｌｌｕｔｉｏｎ ｉｎ Ｃｈｉｎａ ａｎｄ Ｔｈｅｉｒ Ｉｍｐａｃｔ ｏｎ Ｉｎｆａｎｔ Ｍｏｒｔａｌｉｔｙ ” Ｊｏｕｒｎａｌ ｏｆ

Ｈｅａｌｔｈ Ｅｃｏｎｏｍｉｃｓ， ２０１５， ４２（３）， ｐｐ ９０－１０３．

Ｅｆｆｅｃｔｓ ｏｆ Ｑｕａｌｉｔｙ Ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔｓ ｉｎ Ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ Ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｏｎ
Ｔｏｔａｌ Ｆａｃｔｏｒ Ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ Ｇｒｏｗｔｈ：Ｅｖｉｄｅｎｃｅ ｏｆ

Ｃｈｉｎｅｓｅ Ｒａｉｌｗａｙ Ｓｐｅｅｄ Ａｃｃｅｌｅｒａｔｉｏｎ

Ｓｈｉ Ｚｈｅｎｋａｉ； Ｓｈａｏ Ｊｕｎ； Ｐｕ Ｚｈｅｎｇｎｉｎｇ

　 　 Ａｂｓｔｒａｃｔ： Ｑｕａｌｉｔｙ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔｓ ｉｎ ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｈａｖｅ ｂｅｅｎ ｗｉｄｅｌｙ ｂｅｌｉｅｖｅｄ ｔｏ ｂｅ ｃａｐａ⁃

ｂｌｅ ｏｆ ｉｎｃｒｅａｓｉｎｇ ｃｏｍｐｅｔｉｔｉｏｎ ａｎｄ ｔｈｅ ｅｆｆｉｃｉｅｎｔ ａｌｌｏｃａｔｉｏｎ ｏｆ ｒｅｓｏｕｒｃｅｓ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｔｈｅ ｑｕａｓｉ⁃ｎａｔｕｒａｌ ｅｘｐｅｒｉ⁃

ｍｅｎｔ ｏｆ Ｃｈｉｎｅｓｅ ｒａｉｌｗａｙ ｓｐｅｅｄ ａｃｃｅｌｅｒａｔｉｏｎ ｉｎ ２００７ ａｎｄ ｔｈｅ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ ｍｅｔｈｏｄ， ｔｈｉｓ ｐａｐｅｒ

ｈａｓ ｐｒｏｖｉｄｅｄ ａ ｄｅｔａｉｌｅｄ ａｎａｌｙｓｉｓ ｏｎ ｔｈｅ ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｏｆ ｑｕａｌｉｔｙ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔｓ ｉｎ ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｏｎ

ｔｈｅ ｆｉｒｍｓ ｔｏｔａｌ ｆａｃｔｏｒ ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ｉｎ Ｃｈｉｎａ Ｏｖｅｒａｌｌ， ｔｈｅ ｅｍｐｉｒｉｃａｌ ｒｅｓｕｌｔｓ ｒｅｖｅａｌ ａ ｐｏｓｉｔｉｖｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｎ ｔｈｅ

ｆｉｒｍｓ ｔｅｃｈｎｏｌｏｇｉｃａｌ ｐｒｏｇｒｅｓｓ ａｎｄ ｅｆｆｉｃｉｅｎｃｙ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔ， ｗｈｉｃｈ ｈａｓ ｌｅａｄ ｔｏ ａ ｇｒｏｗｔｈ ｉｎ ＴＦＰ Ｂａｓｅｄ ｏｎ ｓｕｂ⁃

ｓａｍｐｌｅｓ ｄｉｖｉｄｅｄ ｂｙ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｒｅｇｉｏｎｓ ａｎｄ ｔｙｐｅｓ ｏｆ ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅｓ， ｆｕｒｔｈｅｒ ａｎａｌｙｓｉｓ ｉｎｄｉｃａｔｅｓ ｔｈａｔ ｔｈｅ ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ

ｏｆ ｃｏａｓｔａｌ， ｎｏｎ⁃ｓｔａｔｅ ｃｏｎｔｒｏｌｌｅｄ ａｎｄ ｅｘｐｏｒｔ⁃ｏｒｉｅｎｔｅｄ ｆｉｒｍｓ ｈａｖｅ ｂｅｅｎ ａｆｆｅｃｔｅｄ ｂｙ ｒａｉｌｗａｙ ｓｐｅｅｄ ａｃｃｅｌｅｒａｔｉｏｎ

Ｔｈｅ ｒｅｓｕｌｔｓ ａｒｅ ｒｏｂｕｓｔ ｃｏｎｃｅｒｎｉｎｇ ｔｈｅ ｄｉｆｆｅｒｅｎｔ ｍｅｔｈｏｄｓ ａｎｄ ｓａｍｐｌｅｓ Ｆｉｒｍｓ ｗｉｔｈｉｎ ｔｈｅ “ｏｎｅ⁃ｈｏｕｒ ｅｃｏｎｏｍｉｃ

ｃｉｒｃｌｅ” ｈａｖｅ ｂｅｅｎ ｓｈｏｗｎ ｔｏ ｂｅ ｍｏｒｅ ｖｕｌｎｅｒａｂｌｅ ｔｏ ｔｈｅ ｅｆｆｅｃｔ ｏｆ ｒａｉｌｗａｙ ｓｐｅｅｄ ｉｎｃｒｅａｓｅ Ｉｎ ｅｓｓｅｎｃｅ， ｔｈｅ ｐｏｌｉ⁃

ｃｙ ｉｍｐｌｉｃａｔｉｏｎ ｔｈａｔ ｓｔｅｍｓ ｆｒｏｍ ａｌｌ ｔｈｉｓ ｉｓ ｔｈａｔ ｑｕａｌｉｔｙ ｉｍｐｒｏｖｅｍｅｎｔｓ ｏｆ ｔｈｅ ｔｒａｎｓｐｏｒｔａｔｉｏｎ ｉｎｆｒａｓｔｒｕｃｔｕｒｅ ｉｎ ｌｅｓｓ

ｄｅｖｅｌｏｐｅｄ ｒｅｇｉｏｎｓ ｓｈｏｕｌｄ ｂｅ ｅｍｐｈａｓｉｚｅｄ ｔｏ ｉｎｃｒｅａｓｅ ｆｉｒｍ ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ ａｎｄ ｔｏ ｒｅｄｕｃｅ ｔｈｅ ｒｅｇｉｏｎａｌ ｄｅｖｅｌｏｐ⁃

ｍｅｎｔ ｇａｐ．

Ｋｅｙ ｗｏｒｄｓ： Ｃｈｉｎｅｓｅ ｒａｉｌｗａｙ ｓｐｅｅｄ ａｃｃｅｌｅｒａｔｉｏｎ， ｔｏｔａｌ ｆａｃｔｏｒ ｐｒｏｄｕｃｔｉｖｉｔｙ（ＴＦＰ）， ｄａｔａ ｅｎｖｅｌｏｐｍｅｎｔ

ａｎａｌｙｓｉｓ（ＤＥＡ）， Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅ ｉｎ Ｄｉｆｆｅｒｅｎｃｅｓ（ＤＩＤ）

ＪＥＬ ｃｏｄｅｓ： Ｄ２４， Ｏ３８
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