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摘要：困扰中国环境治理的难题在于地方政府的认知与发展理念存在偏差，普遍将环境

保护与经济增长割裂对立起来，致使地方环境治理成效不彰。本文以国家环保重点城市政策

为契机，从要素配置视角建构一个相对统一的分析框架，剖析了地方政府环境规制对全要素

生产率（TFP）增长进而经济高质量增长的影响、机理及其蕴含的理论内涵。研究表明：地

方政府环境规制在总体有利于遏制环境污染的同时，对经济高质量增长倾向具有弱“U”型

（近乎“L”型）影响；体现在环保重点城市政策对地级市 TFP 增长具有显著的抑制作用，但

随着规制力度增加，不利影响明显减弱、趋于消失。基于工业企业数据的分析得到类似结果，

提供了良好的微观证据支持，表明地方环境治理与经济高质量增长可较好实现“鱼与熊掌”兼

得。要素配置机制在其中发挥了重要作用——地方政府环境规制会影响企业的自融资机制，

进而对要素配置效率具有弱“U”型影响。这对于全面贯彻落实新发展理念、完善地方环境治

理以推进人与自然和谐共生的中国式现代化具有良好启示。 
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一、引言 

 

改革开放以来，中国经济实现了长达 40 年的高速增长，取得骄人成就。然而，过多依

赖物质资源消耗、规模粗放扩张的发展模式也造成十分突出的环境污染问题，严重影响到人

民群众的生命健康与经济社会的可持续高质量发展（习近平，2018）。长期以来，中央一直

高度重视环境保护，颁布了一系列环保法律法规，形成了较为完备的环保政策体系；尤其进

入新时代，更是将环境保护提升到前所未有的高度——党的十八大将生态文明建设纳入中国

特色社会主义建设“五位一体”的总体布局，十九大将污染防治作为决胜全面建成小康社会的

三大攻坚战之一，二十大进一步明确指出中国式现代化是人与自然和谐共生的现代化，要协

同推进降碳、减污、扩绿、增长。然而，作为中国环境治理政策的主要实施主体，地方政府

长期存在着重增长、轻环保的职能扭曲，未能有效贯彻落实中央环保政策，极大制约着中国

环境治理的成效和治理目标的顺利实现（李永友和沈坤荣，2008；沈坤荣和金刚，2018；范

子英和赵仁杰，2019；余泳泽等，2020；赵阳等，2021；张琦和邹梦琪，2022）。这不仅与

相关体制机制不足密切有关，更为关键的是地方政府的认知与发展理念偏差——普遍将环境

保护与经济增长割裂对立起来，忽略了二者之间辩证统一的关系。因此，如何矫正地方政府

的认知与发展理念偏差，促使其深刻认识到“绿水青山就是金山银山”，以有效激发地方政府

的主体积极性和能动性，全面贯彻落实新发展理念，实现环境保护与经济高质量增长的协同

共进，成为中国政府和学术界亟待解决的一个重大问题。 

环境治理是一项具有很强正外部性的公共服务，这决定了政府必须在其中发挥主导作

用。由于具备信息与管理等优势，地方政府往往构成环境治理政策的主要实施主体；而基于

中国改革开放以来的长期实践，深入厘清地方环境治理对经济高质量增长（核心在于全要素

生产率即 TFP 增长）1的影响、逻辑机理及其蕴含的理论内涵对于矫正地方政府的认知与发

展理念偏差至关重要。目前，中国环境治理主要采取的是行政管控型规制政策（Wang et al., 

2015; 陶锋等，2021）2。就理论层面而言，这类规制政策会减少企业的环境要素投入，增加

                                                             
1 关于经济高质量增长的内涵，学术界还存在不同看法。就狭义角度而言，已有研究普遍比较认同，经济高

质量增长的核心在于 TFP 增长（刘志彪和凌永辉，2020）；而从广义角度来看，高质量增长涉及的内容广

泛，既包括 TFP 增长，还包括现代化诸方面的均衡发展（经济建设、政治建设、文化建设、社会建设、生

态文明建设协调推进）、更加公平的成果分享和绿色可持续发展等（张军扩等，2019）。不过，后者用高质

量发展的概念加以概括可能更合适、更准确。为了使研究更加聚焦，本文采用了经济高质量增长的狭义内

涵，将研究重点放在环境规制对 TFP 增长的影响上。十分感谢评审专家提出的宝贵意见。 
2 环境规制包括行政管控型和市场激励型（污染税费、减排补贴和排污权交易等）两类。中国市场激励型规

制政策总体较弱：减排补贴和排污费规模较小（1995—2015 年排污费与 GDP 的比值平均为 0.05%，2018 年

开征环境保护税），排污权交易制度尚未完全建立。关于市场激励型环境规制政策的影响分析，请参阅

Blackman et al.（2018）、齐绍洲等（2018）、任胜钢等（2019）、陈诗一等（2021）以及牛欢和严成樑（2021）

等。 
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企业规制遵从成本，从而可能对经济高质量增长产生不利影响；但可改善环境质量，遏制环

境污染对企业生产乃至整体经济的负外部性影响，故也可能会促进经济高质量增长

（Bovenberg and Smulders, 1995；陈诗一和陈登科，2018）。更为重要的是：（行政管控型）

规制政策亦可能会倒逼企业实施（绿色）技术创新，这一创新补偿效应有助于促进 TFP 增

长进而经济高质量增长（Porter and Linde, 1995）；也可能会影响企业间要素配置（即物质资

本和劳动等生产要素在企业之间的配置；企业间要素配置越合理、效率越高，TFP 增长越

快），对 TFP 增长进而经济高质量增长产生重要影响（Tombe and Winter, 2015；Li and Sun, 

2015; Andersen, 2018）。 

就实证层面而言，学术界对中国（行政管控型）环境规制政策的影响进行了较广泛深入

的研究，但关于环境规制 TFP 增长效应的分析还主要集中于创新补偿效应的探讨（Cai et al., 

2016; Kesidou and Wu, 2020; Zheng et al., 2023; 张成等，2011；李树和陈刚，2013；王班班和

齐绍洲，2016；董直庆和王辉，2019；郭进，2019；徐佳和崔静波，2020；邓玉萍等，2021；

陶锋等，2021; 戴魁早和骆莙函，2022）。相比而言，环境规制的创新补偿效应依赖于良好

的制度环境（如产权保护制度等），故在中国这样一个制度条件较薄弱的发展中国家可能倾

向于较弱；而环境规制的要素配置效应则更为直接，影响也更为广泛（对于中国这样一个存

在较严重要素配置扭曲的转型经济而言可能会尤为突出），故而近年来越来越受到学术界的

关注，但已有实证研究就此并未形成一致结论（韩超等，2017，2021；徐彦坤和祁毓，2017；

韩超和桑瑞聪，2018；李蕾蕾和盛丹，2018；王勇等，2019；何凌云和祁晓凤，2022）。例

如，韩超等（2017）较早地利用中国工业企业数据考察了环境规制对企业间要素配置进而对

TFP 的影响，发现环境规制有利于改善要素配置效率、提升 TFP。李蕾蕾和盛丹（2018）基

于工业企业数据的分析表明，环境规制通过抑制低生产率企业进入和促进低生产率企业退

出，有利于改善要素配置效率。韩超等（2021）也利用工业企业数据发现，环境规制有利于

改善要素配置效率，但关注的重点在于由此带来的减排效应。与上述研究不同，徐彦坤和祁

毓（2017）利用工业企业数据发现，环境规制导致重污染行业的企业进入率下降、退出率上

升，但没有明显改善要素配置效率。王勇等（2019）基于工业企业数据发现，环境规制有利

于改善要素配置效率，但对行业加总 TFP 增长的影响很小。何凌云和祁晓凤（2022）利用工

业企业数据则发现，环境规制对能源配置效率倾向具有“倒 U”型影响。不过，纵观已有文献，

还鲜有研究在一个相对统一的分析框架内同时就地方政府环境规制对（企业间）要素配置进

而对 TFP 增长和经济高质量增长的影响进行较深入的理论与实证分析，未能在经验证据与

理论机理之间建立起良好的逻辑一致性。 
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本文首先紧密结合中国现实构建一个异质性企业模型，从（企业间）要素配置视角剖析

了环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长的影响及其机理，提出核心理论论断；进而以

中国 20 世纪 80 年代末以来推行的国家环保重点城市政策为拟自然实验，利用地级市（市辖

区）和工业企业的数据，在一个相对统一的分析框架内识别出地方政府环境规制对 TFP 增

长进而经济高质量增长的影响及其微观机理，对本文的核心理论论断进行实证检验。国家环

保重点城市政策是中央为压实地方政府环境治理主体责任，激发地方政府主体能动性，促使

其贯彻落实中央环保政策而推行的一项重要举措，实行了较严格的环境治理定量考核与监督

制度，使得环保重点城市（相较于其他地级市）普遍实施了更加严格的环境规制；而且，这

一政策跨越了改革开放以来较长时期的经济发展和环境治理实践（详见下文第三节介绍）。

这为本文深入研究改革开放以来地方政府环境规制的影响，检验本文核心理论论断提供了一

个良好契机。 

与已有研究相比，本文的特色主要体现在如下三个方面。（1）本文紧密结合中国改革开

放以来的长期实践，从（企业间）要素配置视角构建了一个相对统一的分析框架，就地方政

府环境规制→企业自融资机制（即企业利润增加进而企业家财富积累）→企业间要素配置

→TFP 增长和经济高质量增长这一核心影响机理进行了较深入的理论与实证分析。近年来，

（企业间）要素配置在决定一国 TFP 增长进而经济高质量增长中的重要作用备受关注，这

对于新时代中国供给侧结构性改革和经济高质量增长而言尤为关键（Hsieh and Klenow, 2009; 

Song et al., 2011; 盖庆恩等，2015；贾俊雪，2017；尹恒和张子尧，2021）。本文的分析框架

较好地捕捉了中国经济增长和地方环境治理的长期实践特点，有助于厘清地方政府环境规制

对 TFP 增长进而经济高质量增长的影响、机理及其蕴含的理论内涵，对于（尤其基于中国

实践的）地方环境治理理论的完善具有良好意义；也有利于较好地回答地方环境治理与经济

高质量增长能否“鱼与熊掌”兼得这一重要问题，为有效矫正地方政府的认知与发展理念偏差

提供较好的理论依据和经验支撑，亦可为深化供给侧结构性改革尤其地方环境治理体系改革

以推进人与自然和谐共生的中国式现代化提供一些有益思路。 

（2）就理论分析而言，Tombe and Winter（2015）、Li and Sun（2015）和 Andersen（2018）

利用异质性企业模型就环境规制对要素配置进而 TFP 增长的影响及其机理进行了较深入的

研究，但这些研究或是忽略了企业物质资本投资进而环境规制对物质资本配置的影响，或是

忽略了企业借贷约束及其影响，而且均忽略了环境的公共池资源特性及其引发的过度攫取。

本文的异质性企业模型则全面考虑了上述这些（对于中国地方环境治理和经济高质量增长尤

为重要的）因素，并进行了较丰富的拓展分析（考虑了不同类型行政管控型环境规制政策、
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内生企业退出机制、环境质量效用偏好和市场激励型环境规制政策的影响），因而极大增强

了理论分析的现实性，也有利于更好地揭示（行政管控型）环境规制对（企业间）要素配置

进而对 TFP 增长的影响及其机理。特别地，本文的理论分析表明，随着规制力度增强，环境

规制对要素配置进而对 TFP 增长倾向于具有弱“U 型”（近乎“L”型）影响。这可为已有实证

研究得到的不同结论提供一个可行的理论解释：之所以已有实证研究发现环境规制对要素配

置进而 TFP 增长具有不同影响，一个可能的原因在于规制力度差异所致。 

（3）就实证分析而言，与已有研究主要基于微观企业数据不同，本文期望能够提供宏

观表现与微观机理较为统一的经验证据，以对本文的核心理论论断进行良好检验：首先利用

改革开放以来近 30 年的地级市数据从宏观视角考察了地方政府环境规制的经济高质量增长

（包括 TFP 增长、GDP 增长和污染排放）效应以及规制力度对其的影响；然后利用工业企

业数据从微观视角考察了环境规制对企业 TFP 增长和地级市-行业（企业间）要素配置效率

（分别考虑以资本份额和劳动份额为权重）的影响，以及较丰富的异质性效应（规制力度、

借贷约束、所有制、高污染行业和官员晋升激励等的影响）。为了解决国家环保重点城市政

策存在的内生性选择问题——导致标准的（一步）双重差分法的识别条件即平行趋势条件不

满足（实证检验证实了这一点），本文借鉴 Greenstone and Hanna（2014）的做法采用了两步

双重差分策略，识别出环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长的因果性影响，并进行了

一系列较细致的有效性和稳健性检验。实证分析验证了本文的核心理论论断，也表明中国地

方政府环境规制力度总体尚处于“U 型”曲线的左端，今后应持续加大地方环境治理力度，有

效跨越拐点，更好地实现环境保护与经济高质量增长的协同共进。 

本文余下部分的安排如下。第二部分构建一个异质性企业模型，剖析环境规制对 TFP 增

长进而经济高质量增长的影响及其机理，提出核心理论论断；第三部分介绍国家环保重点城

市政策，给出本文的计量策略和数据来源；第四部分汇报了环保重点城市政策对地级市经济

高质量增长影响的实证结果和稳健性检验结果；第五部分检验了微观作用机理；最后为本文

的结论和政策建议部分。 

 

二、理论框架与核心论断 

 

基于中国经济发展与地方环境治理实践，本节从（企业间）要素配置视角构建一个异质

性企业模型，剖析（行政管控型）环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长的影响及其机
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理，提出核心理论论断3。 

1.模型架构 

模型涉及的主体包括政府、工人和企业家。政府负责制定实施（行政管控型）环境规制

政策，工人不存在差异，t 期总量为 tN 。企业家（进而企业）是异质的，体现在其资产 ita （i

指代个体）和生产率 itz （创新能力等）不同。 ita 取决于企业家的财富积累进而取决于其企

业经营和储蓄行为， itz 服从如下随机过程：
tititit dWzdtzdz )()(   ， )( itz 、 )( itz 和 tW

分别为漂移项、扩散项和布朗运动， ita 和 itz 的联合、边际分布函数分别为 G(a, z)和 g(a, z)。

企业家偏好表示为： 

              0,),1/()(,)( 1

0
0  




 
ititit

t ccudtcueE             （1） 

其中， 0E 为零期期望算子，为贴现率， /1 为消费跨时替代弹性， itc 为企业家消费。 

每个企业家经营一个企业。目前，关于污染排放与企业产出的关系，已有文献主要采取

两种建模方法：一种是将污染排放 itm 作为一种要素投入（环境要素投入）纳入到企业生产

函数中（Copeland and Taylor, 1994; Tombe and Winter, 2015）；另一种是采取标准的生产函数，

将污染排放作为企业生产的一种副产品（Li and Sun, 2015; Shapiro and Walker, 2018）。这两

种建模方法是等价的（Copeland and Taylor, 1994; Tombe and Winter, 2015），而第一种建模方

法更为简洁。4因此，本文采取第一种建模方法，则有如下形式的企业生产函数：5 

         0),1,0(,,])[(),,,( 11   


tM
M

ititititititititit mlkzmlkzfy        （2） 

其中， ity 为企业产出， itk 和 itl 分别为企业的物质资本投入和劳动投入。  ),( zadGmM itt

                                                             
3 本文理论模型的基本框架与 Moll（2014）较相似，但与他主要关注借贷约束对 TFP 的影响不同，本文的

研究重点在于行政管控型环境规制的影响，并进行了如下三方面的拓展：①将污染排放作为一种要素投入

纳入企业生产函数，引入环境质量对企业生产的负外部性；②考虑了（更具一般性的）行政管控型环境规

制；③拓展分析考虑了内生企业退出机制、环境质量效用偏好和市场激励型环境规制政策等。这些拓展极

大增强了本文理论模型的现实性，也有利于更好地揭示行政管控型环境规制对 TFP 增长的影响及其机理。 
4  就第二种建模方法而言，可假设企业利用物质资本和劳动形成一揽子投入：

ey
xxlkx   1 （为行文

更简洁，在不影响理解的情况下，本文脚注中的公式略去下角标 i 和 t），其中
y

x 用于企业生产，
e

x 用于企

业减排；企业生产函数为： 


 )()( 11

M
M

y
xzy  ；污染排放为企业生产的副产品，是生产投入

y
x 的增函数、

减排投入
e

x 的减函数： )1/(11 ])/()[( 


  

eyy
xxxm 。由上述这些公式，可以给出企业生产函数（2）式，

即这两种建模方法是等价的。第一种建模方法意味着，企业产出随着污染排放的增加而增加；第二种建模

方法则意味着，污染排放随着企业产出增加而增加。因此，相比而言，第二种建模方法（即将污染排放作

为副产品）更符合直观认识，第一种建模方法（即将污染排放作为要素投入）则可更好地认识其给企业带

来的好处（增加产出，对资本和劳动具有替代性等）（Tombe and Winter, 2015）。十分感谢评审专家就此提

出的宝贵意见。 
5 这可涵盖企业生产中不同来源（如能源或资源使用产生）的污染排放（Copeland and Taylor, 1994）。 
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为整个经济的污染排放总量， 0M 为可承受的最大污染排放量，故
tMM / 刻画了环境质量

（越大意味环境质量越好）， 捕捉了其对企业生产的外部性影响（环境质量越差，越不利

于企业生产）6。这一生产函数可较好地刻画环境污染的重要特性及其对企业产出的两种影

响（即带来的收益与成本）：污染排放增加会增加企业产出， 1 刻画了影响力度，决定了

边际收益大小；但也意味着环境质量恶化从而抑制企业产出增加， 刻画了影响力度，决定

了边际成本大小——其具有外部性（单个企业污染排放增加带来的成本将由所有企业承担），

故会产生道德风险，激励企业过度污染，这捕捉了环境的公共池资源特性及其引发的过度攫

取。故需要政府进行环境规制，来矫正市场失灵，改善环境质量。 

政府环境规制（即企业面临的污染排放约束）方程为7： 

                0],1,0[,/  ttitit km 
                           （3） 

其中，
t 刻画了环境规制力度（越大意味规制力度越大，环境治理约束越强）。（3）式表明，

企业污染排放取决于规制力度和企业的物质资本投入规模；故所有企业面临的规制力度相

同，但它们的污染排放是特异性的——取决于企业物质资本投资规模，进而与企业生产率有

关。这会激励企业增加投资以便排放更多污染（规制力度越大，激励越强），但不同生产率

企业的投资行为反应可能有所不同（见下文（7）式），故会改变（企业间）要素配置8。实践

中，企业往往会尽其所能排放污染，故（3）式通常为紧的（等号成立），带入（2）式有：

                                                             
6  例如，较差的环境质量会损害工人健康，二氧化硫等酸性污染物会腐蚀机器设备等。更严谨的做法是：

MM  时，（2）式成立； MM  时，y=0（污染排放达到可承受的最大限度时，将出现环境灾难、经济崩

溃，这在现实中较少发生，故忽略了该情形）。亦可考虑环境对污染的吸收净化能力，则有：




 ][])[( )1(

1-1

M
Mmlzky 

 ， )1,0[ 捕捉了环境的吸收净化能力，这不会改变理论分析的主要结论。 

7 之所以采取（3）式这一环境规制方程设定，一方面是为了能与下文的实证分析保持良好的逻辑一致性：

本文的实证分析是以国家环保重点城市试点作为拟自然实验，识别出国家环保重点城市试点带来的环境规

制政策的外生变化对经济高质量增长的因果性影响；国家环保重点城市试点是一种考核制，即利用一系列

约束性环境指标（21 项指标）来对目标城市进行环境治理考核（即城市环境综合整治定量考核，详见下文）；

环境规制方程（3）式是政府对企业污染排放施加限制约束，下文的数值模拟分析考察了𝜃变化（即规制政

策外生变化）对经济高质量增长的因果性影响，因此可以较好地捕捉刻画国家环保重点城市试点带来的环

境规制政策的外生变化的因果性影响。另一方面，这样做也是借鉴遵循了已有理论研究文献的普遍做法

（Copeland and Taylor, 1994; Li and Sun, 2015; Tombe and Winter, 2015; Shapiro and Walker, 2018）。这些研究通

常采用的规制政策设定是对污染排放与资本（或劳动，或产出）的比值施加限制。这对应于（3）式中 1

的情形（故为本文的一种特例），（3）式则涵盖了更广泛的规制政策。 0 时，（3）式退化为对企业污染

排放量进行限制。 )1,0( 的情形则可作如下两种理解（此时 km  / 为递减的）：①环境承载力是有限的，

故随 k 进而m 的增加，生态环境约束趋紧（可用的环境要素减少），致使 km  / 递减；②规制政策可能促

使企业加速削减投资的边际污染排放。基准分析关注 变化的影响，稳健性检验考虑了 变化和不同规制

政策（  /lm  和  /ym  ， ]1,0[ ），主要结论不变。十分感谢评审专家提出的宝贵意见。 

8 Fullerton and Heutel（2010）将此激励效应称为隐性补贴效应。由（3）式可知：环境规制力度一定时，企

业可通过减少污染排放和（或）增加投资来达到规制要求，故其蕴含的影响相当于对污染排放征收（隐性）

税，对投资给予（隐性）补贴。 
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 )()1()1(1

tM
M

ititittit lkzy  。由此可知：污染排放和环境规制的引入增加了物质资本产

出弹性（由增加到 )1(   ），原因在于投资可直接增加企业产出，亦会通过增加污染

排放进而增加企业产出；环境规制力度增大会减少企业污染排放，抑制企业产出增加，但也

会改善环境质量，促进企业产出增加。 

企业家的资产积累方程为： 

            itit

d

ttititittitititit carzazasdtda  ),,(),,(/             （4） 

其中， ),,( tititit zas  为企业家储蓄， itt

l

tittittititit krlwyza )(),,(   为企业利润； tw 为

工资率， t 为物质资本折旧率。 l

tr 和 d

tr 分别为物质资本租金率（借贷利率）和资产利息率

（储蓄利率），且有： )1/(  d

t

l

t rr 。 )1,0[ 为存贷利差参数，刻画了金融体系市场化程

度：其越小，市场化程度越高，竞争性越强（ 0 为完全竞争的）。企业物质资本投资的资

金来源于借贷，但由于（借贷）合约有限执行问题，企业家面临着如下抵押借贷约束（Moll，

2014；贾俊雪，2017）： 

1,   itit ak                             （5） 

从另一维度刻画了金融发展水平：其越大，金融体系越发达，企业家面临的借贷约束

越小（  即不存在任何约束，企业家的物质资本投资规模与其财富无关）。一定时，

企业家的物质资本投资规模取决于自身财富大小—— ita 越大，意味着企业家可选择的物质

资本投资规模越大；特别是对于借贷受限的企业家而言，他们可通过自身财富积累（ ita 增

加）来缓解借贷约束从而可以选择更高的物质资本投资水平，这很好地捕捉了企业自融资机

制在缓解借贷约束、减少要素错配中的重要作用9。这样，本文引入两类金融摩擦（存贷利

差和借贷约束），较好捕捉了中国金融体系不完善的现实特点（利率尚未完全市场化，金融

机构尤其国有商业银行还具有较大的垄断性，中小企业普遍面临较突出的借贷约束）。 

2.企业家优化问题 

企业家在环境规制和借贷约束下追求企业利润最大化，求解该优化问题可得： 

          ])1(1/[1)1(1 ][),,(   itittttititit kzzal                       （6） 

                                                             
 9 Moll（2014）深刻揭示了，企业家可通过自身财富积累（即自融资机制）来缓解借贷约束、减少要素错

配和 TFP 损失的作用机制，并强调了这一机制中企业生产率持续变化的重要性：企业生产率变化的持续性

越弱，则借贷约束导致的要素错配和 TFP 损失越多，自融资机制的作用也相应减弱。后文的数值模拟中，

参数赋值较好地捕捉了中国企业因面临借贷约束而造成的要素配置扭曲和 TFP 损失。 
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










ititit

ititittt

it

u

ittititit
zza

zzz
akzak

,

,
),min(),,(

)]1)(1/[()1/(1








            （7） 

其中，        )]1)(1/[(1)1()1()1(1)1(












ttt
l
t

M
M

wrt
和     ])1(1/[1

)1(






tt M

M
wt

。进而，可

得企业产出为：   
tM

M
itittttititit kzzay ])1(1/[1)1(1)1( ][),,(  。企业的物质资本投资

函数（7）式为分段函数：具有较高生产率的企业将选择较高的投资水平（ u

itit kk  时，有

0])1)(1/[(/  itititit zkzk  ），但因借贷约束而无法大于
ita 。特别地，生产率高于

阈值（   /)1(/)1)(1()/(  ttitit az ）的企业（因其最优投资规模进而外部资金需求较大）

将面临紧的借贷约束（即（5）式等号成立），而无法选择最优投资水平，从而导致（企业间）

物质资本和劳动错配进而生产率损失——生产率阈值越小意味借贷受限企业越多，（企业间）

要素错配和生产率损失越大。环境规制不仅可直接影响生产率阈值，亦会通过影响环境质量、

资本租金率、工资率（进而
t ）和企业家财富积累，来间接影响生产率阈值，从而影响（企

业间）要素配置。 

在（4）—（7）式的约束下，企业家选择消费以最大化预期效用，则有如下 Bellman 方

程和一阶最优条件： 

  )](),,([)],,(),,([)(),,( ittititittititittitititit
c

tititit zzaV
z

zaszaV
a

cuMaxzaV
it










  

                   ),,()](),,([
2

1 2

2

2

titititittititit zaV
t

zzaV
z










               （8） 

                        


/1
/),,(),,(


 azaVzac tititittititit

                 （9） 

其中， ),,( tititit zaV  为值函数。（9）式表明，企业家最优消费取决于其资产影子价格（ aVit  / ）

和消费跨时替代弹性（ /1 ）10。 

3.市场均衡与经济总量 

经济均衡时，满足如下资本市场和劳动市场出清条件： 

                                                             
10 Bellman 方程（8）与通常形式略有不同：贴现率 在（8）式左边，故模拟时取值较小。本文也尝试利用

Hamilton 方程求解，则有：
)/( 






dra
c 和













 zzzzr

zz

a l ],1)/)[((

,0
])1(1/[ 

。由此可更直观

地认识企业家消费行为：生产率低于阈值（即非借贷受限）企业家的消费取决于实际贴现率和消费跨时替

代弹性；而生产率高于阈值（即借贷受限）企业家的消费除此之外还与其资产对利润的影响有关——因借

贷约束，企业家的投资规模取决于其资产规模，这会激励其减少消费以积累更多财富来缓解借贷约束，生

产率越高的企业家的这一自融资动机越强。 
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  ),(),( zadGazadGkK ititt
；

titt NzadGlL   ),(             （10） 

其中， tK 和 tL 分别为整个经济的总资本和总劳动。进而，可得整个经济的总量生产函数为： 

     

tM
M

ttttt MLKZY  11 ~
)( ；

)1)(1(

0 0
),()1)(1(




 






  

 dzdazagzZ
z

itt
   （11） 

其中，  ),( zadGyY itt
为总产出，

ttt KM  /
~

 。
tZ 为整个经济的 TFP，是非借贷受限（生

产率低于阈值故不受借贷约束）企业的生产率均值（确切讲为 )]1)(1/[(   阶原点矩）

的一个倍数 )1)(1(

)1(1

)]1(1[

])1(1[













 11。其中，  



z

itK
dadzzaga

t 0 0

1 ),( 为非借贷受限企业家的

累积资产份额，  
 


0

])1(1/[1 ),()/( dzdazagazz it
z

ititKt

 则可理解为因借贷约束限制了高

生产率企业的投资而造成的累积资产损失份额，刻画了（企业间）资本错配程度。既然环境

规制会影响要素配置，故会影响整个经济的 TFP。 

总物质资本积累方程和要素价格为： 

                  
ttt

l

ttt CKrYdtdK  )(])1(1[/               （12） 

               
tM

M
ttttt MLKZw  11)1( ~

)1(                    （13） 

        tM
M

ttttt

l

t t
MLKZr 

 - 1)1(1 ~
)]1([               （14） 

其中，  ),( zadGcC itt
为企业家总消费，

t

l

t Kr 为存贷利差造成的物质资本损失。（13）和

（14）式表明：工资率等于总劳动的边际产出，但总资本租金率（即物质资本使用成本
t

l

tr  ）

并 不 等 于 总 物 质 资 本 的 边 际 产 出 —— （ 14 ） 式 右 边 第 一 项 多 出 )1(   和

1])1(1[   t
。 

最后，边际分布函数 g(a, z)可由如下 Kolmogorov 向前方程给出： 

 )],()([
2

1
)],()([)],([

),( 2

2

2

zagz
z

zagz
z

zags
at

zag
ititit 



















     （15） 

这样，在环境规制政策给定和边际分布函数 g(a, z)由（15）式给定的情况下，经济均衡

                                                             
11 若采用典型主体优化模型（即企业不存在差异），则总量生产函数为：  )

~
/(

~
)( -1-1 MMMLKzyY  ，

这类似于 Groth and Schou（2007）的生产函数。（11）式与之相比有两点不同：①典型主体优化模型可能存

在加总偏差，体现在 1 时，   ),(]),([
~

11 zadGkMzakdGM 






；②典型主体优化模型的 TFP 为

外 生 的 ，（ 11 ） 式 的 TFP 则 很 大 程 度 上 是 内 生 的 ， 取 决 于 要 素 配 置 。 TFP 也 可 表 示 为

  )1)(1(

0
),()/( )1)(1()1(1








 

 
 dzdazagzzzZ

z

， 即 为 借 贷 受 限 企 业 生 产 率 均 值 的 一 个 倍 数

)1)(1()1(1 ]/[])1(1[     。 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

11 

由满足（9）—（14）式的 lttttttttt rwCVMLKZY ,,,,,,,, 刻画。 

4.核心论断 

本节首先进行模型参数的基准赋值，然后就环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长

的影响及其机理作模拟量化分析，给出本文核心理论论断，最后进行拓展与稳健性分析。 

（1）参数基准赋值 

本文主要依据中国现实数据和相关文献对模型参数进行基准赋值（下文对核心参数取值

作稳健性检验）。特别地，这里将劳动力总量 N 和环境要素最大值M 正规化为 1，将生产函

数参数 、和 分别设为 0.53、0.84 和 0.014，这符合中国现实数据和已有文献的取值范

围12。借鉴已有研究的做法，将折旧率 设为 0.06，将消费跨时替代弹性（ /1 ）设为 0.50，

将贴现率和借贷约束参数分别设为 0.41 和 1.15（Wang, 2013; 贾俊雪，2017；董直庆和

王辉，2019）。依据1988—2019年中国一年期储蓄和贷款利率，将存贷利差参数 设为0.424。

为便于参数化，将生产率 itz 的随机过程具体化为： titit dWdtzzd   loglog ，并将 和

 分别设为 0.49 和 1.1013。最后，对于环境规制参数 和，中国尚缺乏相关经验数据，也

缺少良好的文献依据，故本文采取如下策略，即通过它们的赋值使得物质资本租金率（即资

本回报率）和储蓄率的模型预测值与现实数据相匹配。鉴于  对资本租金率的影响更直接

（见（14）式），故依据中国物质资本回报率将设为 0.08；依据总储蓄率将 设为 21（然

后考察其变化的影响），这与陈素梅和何凌云（2017）的取值一致14。 

（2）高质量增长效应 

图 1 给出环境规制（ 变化）对经济高质量增长的影响——TFP 和总产出做了标准化处

理，即除以基准（参数取基准值时的）TFP 和总产出，故反映的是 TFP 和总产出（相较于基

                                                             
12 基于中国1988—2014年地级市市辖区数据的估算表明：物质资本和劳动的产出弹性分别为0.44和0.40（详

见下文）。据此，由（2）式可得 和。对于环境质量生产外部性参数 ，中国尚缺乏相关经验数据，而已

有研究主要采用0.03、0.005和0.007（Schou, 2000; Groth and Schou, 2007; Bella and Mattana, 2019），故以它

们的均值为基准值（下文对其取值作稳健性检验）。 
13  这等价于连续时间的 AR(1)过程：稳态分布服从均值为零、方差为 )2/(2  的正态分布，自相关系数为

e 。故 决定了企业生产率变化的持续性，与 共同决定了企业生产率的差异性。1998—2007 年，中国规

模以上工业企业对数 TFP 的 AR (1)过程的自相关系数和残差标准差为 0.75 和 0.81（数据说明和企业 TFP 估

算见下文）。鉴于本文模拟样本期较长（企业生产率变化的持续性倾向于更弱，差异性更大），故采用较小

的自相关系数（0.61）和较大的残差标准差（1.11），由此可得 和 （下文对它们的取值作稳健性检验）。 
14 Bai et al.（2006）的研究表明：1988—2005 年，中国物质资本回报率平均为 22.5%，但呈下降趋势（由

27.5%减少到 21%），故以较小值（15%）为赋值依据。1988—2019 年，中国总储蓄率（总储蓄=GDP-居民

消费-政府消费）为 43.10%。模型刻画的是企业家行为，企业家储蓄率较高，故以较大值（52.70%）为赋值

依据。本文也尝试以（12.40%, 61.30%）和（18%, 48.20%）这两组资本回报率和总储蓄率为赋值依据，主

要结论不变。 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

12 

准情形）的增长变化15。由此可知，环境规制对 TFP 增长倾向于具有弱“U 型”（近乎“L 型”）

影响：  55 时， 增加将导致 TFP 增长下降（这一负效应主要集中于 较小时）；而当 

55 时， 增加对 TFP 增长则具有正影响但力度较弱（见图 1(a)）。环境规制对总产出增长则

始终具有负影响，但随着 增加而持续减弱（见图 1(b)）16。 

 

 

        (a) 相对 TFP                     (b) 相对总产出(Y)、工资率(w)和资本租金率(
lr ) 

图 1  环境规制（ 变化）对高质量增长和要素价格的影响 

注：相对 TFP 和总产出是除以基准 TFP 和总产出得到的，故反映的是相较于基准情形的增长变化。 

 

究其原因，在于环境规制会影响企业家财富积累（即企业自融资机制）进而企业借贷约

束，从而影响（企业间）要素配置（前文分析表明，借贷约束限制了高生产率企业的投资，

从而导致要素错配和 TFP 损失；企业家财富积累即自融资机制可缓解借贷约束，减少要素

错配和 TFP 损失）。特别地，环境规制会遏制企业污染排放，抑制企业产出增加进而企业家

的财富积累，加剧企业借贷约束；但亦会改善环境质量，有利于企业产出进而企业家财富增

加（见（2）和（4）式），缓解企业借贷约束。前一种效应更为突出，故环境规制对总产出

增长始终具有负影响（但力度持续减弱）。17这导致工资率和资本租金率下降（见图 1(b)），

                                                             
15 本文利用 Achdou et al.（2022）提出的连续时间随机异质性主体模型的隐性—迎风算法（implicit-upwind 

scheme）进行模型数值求解。 
16 与这一结论构成紧密关联的是环境库兹涅茨曲线（Environmental Kuznets Curve）——环境污染与经济增

长之间的关系呈“倒 U 型”：在经济发展初期，由于经济规模扩张、要素需求扩大而导致环境污染增加；随

着经济发展到一定阶段，由于产业结构调整、管理创新、技术进步等因素促使环境污染减少、进而改善环

境质量，导致环境库兹涅茨曲线出现拐点的决定因素是人均收入水平变化（Grossman and Krueger, 1995）。

目前，学术界关于环境库兹涅茨曲线的经验研究尚未达成一致结论（Ozucku and Ozdemir, 2017; Halliru et al., 

2020），但证实了环境污染与经济增长之间的内在联系，这也为本文理论模型将污染排放及污染负外部性纳

入企业生产函数提供了依据。与此不同的是：本文考察外生环境规制政策对经济高质量增长的影响，模拟

结果表明，环境规制会通过影响企业间要素配置，最终对 TFP 增长、总产出增长分别产生弱“U 型”和负影

响，导致 TFP 增长弱“U 型”曲线出现拐点的决定因素是企业间的要素配置效率变化（详见下文分析）。 
17 由本文的企业生产函数（2）式可知，环境规制对企业产出具有两种影响：一是直接效应，即环境规制通

过限制企业污染排放，从而对企业产出产生直接负影响，其大小取决于参数 1- 的大小；二是间接效应，

即环境规制通过限制企业污染排放，导致整个经济的污染排放总量下降，环境质量改善，从而对企业产出

产生正外部效应，其大小取决于参数 的大小。相比而言，外部效应通常较小（本文将 1- 和 分别设定

为 0.16 和 0.014，详见前文的参数基准赋值部分）。这意味着第一种效应更突出，因此环境规制对总产出增

长始终具有负影响；而由于第一种影响较第二种影响的边际效应递减得更快（因为1 − υ > γ），因此环
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有利于降低企业要素投入成本，促进企业家财富积累，从而缓解企业借贷约束、减少要素错

配。在这些影响的共同作用下，环境规制对 TFP 增长总体上呈现出弱“U 型”效应。而就模拟

结果来看，当前中国环境规制力度（即基准值 =21）与“U 型”曲线拐点（即 =55）还存在

一定差距，要实现环境规制对要素配置效率的正影响，还需进一步加大环境规制力度。 

为直观揭示上述机理，本文利用如下两个变量捕捉（企业间）要素错配程度，来考察环

境规制对要素配置的影响：①非借贷受限企业与借贷受限企业的资本产出比的比值；②借贷

受限企业家的累积资产损失份额。这两个变量越大，要素错配越严重。模拟结果显示：环境

规制对它们均具有弱“倒 U 型”影响，且“倒 U 型”曲线顶点对应的 均为 55（限于篇幅，结

果未报）。这很好契合了环境规制对 TFP 增长的影响，凸显出要素配置机制对于认识理解环

境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长影响的重要性。 

综上所述，本文提出如下核心理论论断： 

环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长倾向于具有弱“U”型（近乎“L”型）影响，（企

业间）要素配置机制在其中发挥了重要作用——环境规制会影响企业家的财富积累即企业自

融资机制，从而对要素配置效率亦具有弱“U”型影响。因此，就理论而言，地方环境治理与

经济高质量增长并非割裂对立的，而是可以较好地实现“鱼与熊掌”兼得。 

（3）拓展与稳健性分析 

为确保核心理论论断的可靠性，本文进行了如下拓展与稳健性分析。①引入固定生产成

本从而引入内生企业退出机制，以捕捉环境规制通过影响企业退出影响 TFP 增长的作用机

理，主要结论不变（见图 2（a））。②引入污染税费和减排补贴，以捕捉市场激励型规制政策

的影响，主要结论不变（见图 2（b）和（c））。③在效用函数（而非生产函数）中引入环境

质量外部性，以捕捉环境质量偏好的影响，主要结论不变（见图 2（d））。④考虑两类不同的

行政管控型环境规制政策：
titit lm  / （规制政策 I）和

titit ym  / （规制政策 II），主要

结论不变（见图 2（e）和（f））。⑤改变一些重要参数的取值，主要结论具有较好的稳健性

（见附录图 A1）18。 

                                                             
境规制对总产出增长的负影响随着环境规制力度的增加而逐渐减弱。 
18 模型引入企业退出机制，则企业利润为   krwly l )( ，为固定生产成本参数；当 0 时，

企业退出。数值模拟将 设为 0.025，和调整为 0.04 和 1.18，使得资本回报率和储蓄率的模型预测值

与现实数据相匹配。引入市场激励型规制政策时，考虑两种情形：①引入污染税（税率为  ），则

mkrwly l   )( 。依据中国 1995—2015 年排污费数据，设 的基准值为 0.05%。②同时引入污

染税和减排补贴（补贴率为，假设补贴由污染税筹资以简化分析），则 mkrwly l   )()1( 。

鉴于中国地方政府通常会在加强规制的同时增加补贴（包括隐性补贴）以缓解对企业生产的不利冲击，故

令  q （ 0q ）。1998—2007 年中国规模以上工业企业的补贴率（补贴与增加值的比值）为 2.50%，本



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

14 

 

 

         (a)  企业退出机制（ 不同取值）           (b)  污染税（ 不同取值） 

 

(c)  污染税和减排补贴（q 不同取值）          (d)  环境质量效用偏好（ 不同取值） 

 

 (e)  规制政策 I（不同取值）             (f)  规制政策 II（不同取值） 

图 2  模型拓展分析 

注：图中 TFP 为相对 TFP（除以基准 TFP），故反映的是相较于基准情形的增长变化。 
 

三、政策背景、计量策略与数据 

 

1.国家环保重点城市政策 

                                                             
文只涉及减排补贴，故设基准值为 0.84%，则 q为 0.04%，设为 0.05，使得资本回报率和储蓄率的模型

预测值与现实数据相匹配。由于 q较大时，较大将导致 1 而无法给出均衡结果，故限定 75 。考虑环

境质量偏好影响时，将生产函数设为：  -1-1 ])[( mlzky  ，效用函数设为： )1/(])([ 1   

M
Mcu ，越大意

味对环境质量越关注。数值模拟将的基准值设为 1.50（Bovenberg and Smulders, 1995）， 设为 15，使得

资本回报率和储蓄率的模型预测值与现实数据相匹配。在考虑两类不同行政管控型规制政策时，数值模拟

将和调整为 0.04 和 15（规制政策 I）以及 0.04 和 16（规制政策 II），使得资本回报率和储蓄率的模型

预测值与现实数据相匹配。参数稳健性检验尝试改变了贴现率 、污染产出弹性 1 、环境质量生产外部

性参数 、借贷约束参数、存贷利差参数、规制参数、企业生产率分布参数 和 的取值。模拟结果

显示，企业借贷约束在环境规制的影响机理中扮演了重要作用：企业借贷约束越严重（越小），（当规制力

度较小时）环境规制对 TFP 增长的负影响倾向于越突出。下文实证分析对此进行了检验。 
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改革开放以来，伴随着工业化进程加快，中国环境污染问题日趋严重。这引起中央高度

重视，陆续颁布了数十部环保法律法规，形成了较完备的环保政策体系。就政策内容来看，

中国主要采取的是行政管控型规制政策；就实施管理而言，主要采取的是“以块为主”的属地

管理模式19。不过，作为重要的治理主体，地方政府长期以来普遍存在重增长、轻环保的发

展理念与激励结构偏差，未能有效贯彻落实中央环保政策，致使地方环境治理成效不彰。为

压实地方政府主体责任，激发地方政府主体能动性，中央自 1989 年以来推行了国家环保重

点城市政策。 

确切来讲，1988 年 12 月，国务院环境保护委员会通过了《城市环境综合整治定量考核

实施办法（暂行）》（以下简称《实施办法》），规定自 1989 年起将所有的直辖市和省会城市

（拉萨市除外）以及大连和苏州等 32 个城市列为国家环保重点城市，由中央直接负责对这

些城市进行环境综合整治定量考核（以下简称“城考”）。1992 年，进一步将青岛、宁波、厦

门、深圳和重庆 5 个计划单列市纳为环保重点城市。此后，环保重点城市不断拓展：1996 年

增加为 46 个，2003 年为 47 个，2004 年增至 113 个并保持至今（见表 1）。对于这些新增的

环保重点城市，中央没有公布明确的选择标准，但选取的主要是那些人口规模较大和污染较

严重的城市（魏正明，1999），故可能存在内生性选择问题（实证分析对此进行了仔细处理）。 

 

  

                                                             
19 最主要的环保法律包括：《中华人民共和国环境保护法》、《中华人民共和国水污染防治法》、《中华人民共

和国大气污染防治法》和《中华人民共和国固体废物污染环境防治法》等。环保职能部门包括生态环境部

（国家环保总局于 2008 年升格为环境保护部，后者于 2018 年整合组建为生态环境部）和地方生态环保机

构。2016 年，中国实施了省以下环保机构垂直管理制度改革试点：规定地级市环保局由省环保厅和地级市

政府双重管理，县环保局为地级市环保局的派出机构（由其单独管理）。 
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表 1  国家环保重点城市发展历程 

年份 新增环保重点城市 

1989 年 

北京市、天津市、上海市、石家庄市、太原市、呼和浩特市、哈尔滨市、长春市、沈阳市、大连市、银川市、兰州市、西宁市、乌鲁木齐市、济南市、南京市、

苏州市、合肥市、杭州市、南昌市、福州市、郑州市、武汉市、长沙市、广州市、海口市、南宁市、桂林市、西安市、成都市、贵阳市、昆明市 

1992 年 青岛市、宁波市、厦门市、深圳市、重庆市 

1996 年 秦皇岛市、南通市、连云港市、温州市、烟台市、珠海市、汕头市、湛江市、北海市 

2003 年 拉萨市 

2004 年至今 

唐山市、邯郸市、保定市、大同市、阳泉市、长治市、临汾市、包头市、赤峰市、鞍山市、抚顺市、本溪市、锦州市、吉林市、齐齐哈尔市、牡丹江市、无锡市、

徐州市、常州市、扬州市、镇江市、湖州市、绍兴市、芜湖市、马鞍山市、泉州市、九江市、淄博市、枣庄市、潍坊市、济宁市、泰安市、日照市、开封市、洛

阳市、平顶山市、安阳市、焦作市、三门峡市、宜昌市、荆州市、株洲市、湘潭市、岳阳市、常德市、张家界市、韶关市、柳州市、自贡市、攀枝花市、泸州市、

德阳市、绵阳市、南充市、宜宾市、遵义市、曲靖市、玉溪市、铜川市、宝鸡市、咸阳市、渭南市、延安市、金昌市、石嘴山市、克拉玛依市 

注：数据来自原环境保护部污染防治司（2016 年撤销）“城考”专栏和《全国城市环境管理与综合整治年度报告》 
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中央“城考”制度是中央依据污染防治和环境质量等指标体系，定量考核地方政府环境治

理成效的一项监督管理制度。《实施办法》明确规定：环保重点城市要严格按照中央“城考”

规定的 21 项指标（包括大气总悬浮微粒年日均值、二氧化硫年日均值、工艺尾气（SO2、

NO2、粉尘）达标率、工业废水处理率、工业废水处理达标率、工业固体废物处理处置率和

万元产值工业废水排放量等）进行考核（没有纳入国家环保重点城市的地级市由各省考核，

只有其中的 8 项指标必须考核）。而且，随着时间推移，中央“城考”的考核指标、考核办法

和监督措施亦在不断规范完善。例如，1998 年，国家环保总局下发《关于印发全国 2000 年

工业污染源达标排放和环境保护重点城市环境功能区达标工作方案的通知》，要求严格控制

污染源，强化环境污染限期治理制度，加大考核力度，实施政府调度与公众监督等措施，用

以督导当时 46 个环保重点城市的空气质量（总悬浮颗粒物、二氧化硫和氮氧化物等）和水

环境质量（溶解氧和高锰酸盐指数等）的达标。2003 年，又在当时 47 个环保重点城市的地

表水环境考核标准中增加了治理难度较大的总氮指标，其他指标也采取了更严格的标准。

2006 年，国家环保总局印发《“十一五”城市环境综合整治定量考核指标及实施细则》和《全

国城市环境综合整治定量考核工作管理规定》，纳入优良天数（空气污染指数 API≤100）全

年占比等重要指标，进一步完善了环保重点城市的考核标准。此外，2003 年以来，国家环保

总局通过《全国城市环境管理与综合整治年度报告》向全社会公布环保重点城市的“城考”结

果和（一些年份的）考核综合排名；2010 年，又将“公众对城市环境保护满意率调查情况”纳

入报告，进一步强化了监督力度。 

正因如此，国家环保重点城市（相较于其他城市）普遍实施了更加严格的环保标准和（行

政管控型）规制措施，总体上在遏制环境污染、改善环境质量方面取得了较好成效20。这为

本文深入考察地方政府环境规制对 TFP 增长进而经济高质量增长的影响，检验本文核心理

论论断提供了一个良好契机。 

2.两步双重差分策略 

鉴于国家环保重点城市政策具有较典型的拟自然实验性质，本文利用双重差分法识别其

对地级市 TFP 增长进而经济高质量增长的因果性影响。但正如前文指出的，这一政策并非

                                                             
20 例如，2005 年，环保重点城市的石家庄市对 160 家污染企业采取停产治理措施，削减粉尘排放量约 1 万

吨；枣庄市规定废水排放企业全部执行 I 类排放标准，对 31 家水污染企业实施深度治理，关停了 5 家重污

染企业（生产线）；武汉市建成 120 多家重点排污单位排污在线监控设施，实施多部门联合执法，检查企业

4500 多家，立案查处 1059 家。关于国家环保重点城市的“城考”实施办法、环境规制措施的详细介绍，请参

见历年《全国城市环境管理与综合整治年度报告》。2009 年《中国环境统计年报》显示，国家环保重点城市

的工业废水排放达标率高出全国平均水平 2.3 个百分点。孟晓艳等（2012）的研究表明，环保重点城市的

SO2 和 PM10 污染得到了较好控制。祁毓等（2016）也发现，环保重点城市的环境质量得到了改善。十分

感谢专家的宝贵意见。 
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随机的，环保重点城市与其他地级市的 TFP 增长可能在政策实施前就存在差异（即不满足

平行趋势条件，下文实证检验证实了这一点），标准（一步）双重差分法可能因内生性选择

问题而存在估计偏差。为解决这一问题，本文借鉴 Greenstone and Hanna（2014）的做法，

采用两步双重差分策略21。 

第一步：事件分析（event study）。特别地，本文采用如下事件分析方程： 

                    
p itititpitpit XDY         

                （16） 

其中，i 和 t 分别表示地级市和年份， itY 为地级市 TFP 增长率。本文也考虑将企业 TFP 增长

率和要素配置效率作为被解释变量，以检验地方政府环境规制的微观作用机理。
pitD 为一组

事件窗口哑变量（p[-15,9]）：就处置组（环保重点城市）而言，政策实施前或后第|p|年取

值为 1，否则为 0；对照组（其他地级市）均取值为 022。
p 捕捉了政策实施前或后第|p|年

处置组与对照组的 TFP 增长差异，识别了环保重点城市政策的年度效应（可用于检验是否

满足平行趋势条件，为第二步回归方程的选取提供经验依据）。
itX 为控制变量，包括人口密

度和人均实际 GDP（均取自然对数），用以控制地级市人口和经济发展水平的影响。 t 为年

份固定效应，用以控制随时间变化的共同冲击的影响； i 为地级市固定效应，用以控制不随

时间变化的地级市个体特征的影响；
it 为随机扰动项。为避免城市规模对估计精度的影响，

本文以地级市人口规模为权重对回归方程作加权处理。 

第二步：识别政策效应。本文以第一步回归得到的
p 的估计值

p̂ 为被解释变量，利用

如下方程识别环保重点城市政策的 TFP 增长效应： 

       ppp Epl   10
ˆ                           （17） 

其中，
pEpl 为政策实施哑变量，即政策实施当年及之后年份（ 0p ）取值为 1，否则为 0。

                                                             
21 两步双重差分法也可较好地解决潜在非观测因素的组内相关性（即影响 TFP 增长的潜在非观测因素在政

策实施前后各年可能存在的相关性）导致的估计偏差问题（Greenstone and Hanna, 2014）。 
22 事件窗口 p 的范围选取（p<0 为政策实施前，p>0 为政策实施后，p=0 为实施当年）涉及两种考虑的权

衡：较大范围意味较大的样本量，可提升第二步回归的精准性；较小范围则可使事件分析集中在较小的政

策时间窗口内，有利于避免其他非观测因素的潜在影响，提升第一步回归的精准性。本文样本期为 1988—

2014 年，p 的最大范围为[-15,22]。为使 2004 年纳入环保重点城市的处置组有尽可能多的样本（2004 年为

政策扩围最后一年），将 p 范围设为[-15,9]，以较好兼顾上述两种考虑。下文稳健性检验表明：在 p 范围较

合理的设定下，结论稳健。 
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故
1 识别了政策引致的处置组（相较于对照组）TFP 增长的均值漂移（mean shift）程度（即

平均处置效应）。
p 为随机扰动项。虽然第一步回归控制了时间固定效应，但方程（17）仍

可能无法完全控制处置组与对照组事前 TFP 增长趋势差异的影响。为此，本文引入事件窗

口时间趋势项，则有： 

     ppp pEpl   210
ˆ                    （18） 

而且，考虑到政策影响往往具有时滞性和持续性（如企业需要时间来调整生产经营策略

以应对政策变化），本文也尝试引入政策实施哑变量与事件窗口时间趋势哑变量的交互项，

即有： 

pppp pEplpEpl   ）（3210
ˆ              （19） 

其中， p 31  捕捉了政策实施 p 年后的累积影响——本文重点关注政策实施 5 年后（p=5）

的影响（即
31 5  ），以识别较长时期的政策累积效应。 

最后，为避免
p 估计误差的影响，本文以

p̂ 的标准误的倒数为权重，对上述第二步回

归方程（17）—（19）作加权处理。实证分析也给出拓展一步双重差分法的回归结果，以便

于比较23。 

3.数据 

本文使用的是地级市市辖区数据和规模以上工业企业调查数据。地级市市辖区数据来自

历年的《中国城市统计年鉴》、《中国统计年鉴》和各省统计年鉴。之所以使用市辖区数据，

是因为国家环保重点城市政策主要是针对市辖区的环境质量进行考核。本文的样本期为

1988—2014 年。24为能较好地进行平行趋势检验，本文剔除了 1989 年纳入环保重点城市的

                                                             
23 与第二步回归方程（17）—（19）对应的拓展一步双重差分回归方程（均以地级市人口规模为权重作加

权处理）分别为： 

itititpppppit
XEfEdErEplErY  

4321
)(

； 

itititppppppit
XEfEdpErErEplErY  

54321
)()(

； 

itititppppppppit
XEfEdErpEplpErErEplErY  

654321
)()()(

。 

其中，
p

Er （-15<p<9 时，取值为 1，否则为 0）、
p

Ed （p<-15 时，取值为 1，否则为 0）和
p

Ef （p>9 时，取

值为 1，否则为 0）为三个事件窗口哑变量，引入它们是为确保上述方程与方程（17）—（19）的回归结果

具有良好可比性。 
24 由于缺少更早年份的地级市市辖区数据，本文样本初始年为 1988 年。选择 2014 年作为样本终止年，主

要基于如下三点原因：（1）2014 年以后，地级市市辖区区划变动较频繁（例如，2015 年发生区划变动的市

辖区有 22 个，2016 年有 28 个），若要包含 2014 年以后的样本，需要剔除这些发生过区划变动的市辖区样

本以确保数据的可比性，这将导致样本量损失很大（本文已经剔除了 1988—2014 年间发生过区划变动的市

辖区，业已损失了较多的样本量）；（2）2014 年以后，一些重要指标的数据缺失问题较严重（例如，《中国

城市统计年鉴》2016 年及以后不再公布市辖区人口密度数据，2017 年及以后不再公布固定资产投资数据
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32 个城市（包括北京、天津和上海 3 个直辖市和省会城市等，见表 1），这也可避免样本城

市在可比性上存在的问题（直辖市和省会城市较一般地级市而言具有更高的行政级别）。本

文也剔除了重庆市（1992 年为环保重点城市，1997 年为直辖市），以及样本期内发生过行政

区划变动和数据缺失严重的地级市。最终使用的样本包含 257 个地级市（处置组城市在 1992

年为 4 个，1996 年为 13 个，2003 年为 14 个，2004 年为 80 个）。 

工业企业数据来自 1998—2007 年国家统计局规模以上工业企业调查数据库，该数据库

提供了全部国有工业企业和规模以上（年销售额在 500 万元以上）非国有工业企业的详细信

息。本文将制造业企业作为考察对象，剔除了矿产采选、石油和水电煤气生产供应等行业；

根据企业代码、名称、所在地、法人代表和邮政编码等信息对样本企业进行匹配，剔除（关

键变量缺失，企业代码缺失、无法唯一识别、建立时间无效，总资产小于流动资产、固定资

产或固定资产净值等）的企业样本（Cai and Liu, 2009; 杨汝岱，2015）。由企业所在地，识

别出样本地级市（市辖区）内的工业企业，得到 1998—2007 年企业面板数据（共有 95777

家企业和 325469 个观测值）。 

4.TFP 增长 

本文的核心被解释变量为地级市（市辖区）TFP 增长率。本文利用索罗残差法和如下生

产函数估算：  )( ititititit LhKZY  ； itY 为 GDP， itZ 为 TFP， itK 、 itL 和 ith 分别为物质资本存

量、劳动力和人力资本，和为物质资本和劳动的产出弹性25。由于缺少地级市 GDP 平减

指数，本文利用省份 GDP 平减指数将地级市 GDP 折算成（1988 年为基期的）实际值。实

际物质资本存量由永续盘存法测算： itititit PIKK /)1( 1   ， itI 为固定资产投资，
itP 为投

                                                             
等）；（3）党的十八大以来，中央对生态环境保护的规制趋于严格；尤其是经过酝酿论证，在 2014 年以后，

新环境保护政策出台频率大大加快（何劭玥，2017）——例如，中共中央和国务院颁布的《关于加快推进

生态文明建设的意见》（2015 年 5 月）、《生态文明体制改革总体方案》（2015 年 9 月）和《党政领导干部生

态环境损害责任追究办法（试行）》（2015 年 8 月）以及国务院颁布的《关于加强环境监管执法的通知》（2014

年 12 月）、《生态环境监测网络建设方案》（2015 年 8 月）等。这会对识别国家环保重点城市政策的因果性

影响造成较大干扰，导致估计结果偏差。十分感谢评审专家提出的宝贵意见。 
25 前文理论框架给出的总量生产函数（11）式可化为：  MLzadGkZKY )1()1(1 ]),([ 

 ，其本

质上仍是关于物质资本和劳动的函数。为了与理论模型保持逻辑一致性，本文在估算地级市市辖区 TFP 时

采用了标准生产函数（但引入人力资本），且未限定规模收益不变（即未限定 1 ）。回归中利用地级

市固定效应来控制 M 的影响（地区可承受的最大污染排放量𝑀̅即环境承载能力在较长时期内相对稳定，

可视为地级市的一种个体特征），也控制了时间固定效应，得到和为 0.44 和 0.40。本文也尝试采用工具

变量法（以滞后 2 或 3 期的物质资本和劳动为工具变量）以及采用 10%的折旧率，结果稳健。目前，一些

研究基于污染排放数据，利用 SBM 模型和 ML 指数等方法，测算了中国绿色 TFP（陈诗一，2010；李玲和

陶锋，2012；王兵和刘光天，2015；陈超凡，2016；李鹏升和陈艳莹，2019；戴魁早和骆莙函，2022；何凌

云和祁晓凤，2022）。本文使用的是 1988—2014 年的地级市市辖区数据，而工业废水、二氧化硫和烟尘排

放等污染排放只有 2003 年以来整个地级市的数据（缺少市辖区的数据），导致本文无法测算整个样本期内

地级市市辖区的绿色 TFP。今后将持续追踪这一重要问题，在数据许可的情况下，探究环境规制对绿色 TFP

的影响。十分感谢评审专家提出的宝贵意见。 
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资平减指数，期初物质资本存量由 )/(00  gIK ii
测算——限于数据可获取性，用省份GDP

平减指数测度
itP ，以 1988 年为期初年并用当年固定资产投资测度 i0I ，用 1988—1991 年实

际固定资产投资的几何平均增长率测度 g ，物质资本折旧率 设为 6%（Wang, 2013）。人力

资本 ith 由 Bosworth and Collins（2008）的方法测算26。  

为检验地方政府环境规制的微观作用机理，本文也考虑以企业 TFP 增长率和（企业间）

要素配置效率作为被解释变量。特别地，本文利用 Brandt et al.（2012）的方法测算出（两位

数）行业的产出平减指数和投入平减指数以及企业实际固定资产存量（1998 年为基期），然

后利用 Olley and Pakes（1996）的方法，基于行业估算出企业 TFP 增长率27。遵循已有研究

的普遍做法，本文利用地级市-行业内企业要素份额与企业 TFP 的协方差（即 OP 协方差）

idE ，来测度地级市-行业内的（企业间）要素配置效率：  
i ididjididjid ssE ))((  ，

idjs

和
idj 分别为企业 j 在地级市 i 行业 d 内的要素份额（分别考虑了资本份额和劳动份额）和

TFP， ids 和 id 为它们的简单算术均值（Bartelsman et al., 2013; 李力行等，2016）。倘若企业

间要素配置障碍较小，则生产要素会从低生产率企业更多地流向高生产率企业，故 idE 越大

（即生产率越高的企业的要素份额越大）意味要素配置效率越高。 

最后，为避免异常值的影响，本文剔除了 1%的样本（小于 0.50%分位数和大于 99.50%

分位数的观测值）。表 2 给出主要变量的基本统计描述以及处置组与对照组在政策实施前的

组间差异分析。由表 2 可知，处置组与对照组的很多方面在政策实施前都存在显著差异，例

如，相较于对照组而言，处置组的人口规模和人口密度较大，GDP 增长率则较低。这表明国

家环保重点城市政策存在较明显的内生性选择问题，标准（一步）双重差分法估计将会有偏。

因此，本文采取两步双重差分策略来矫正这一问题。 

 

 

  

                                                             
26  Bosworth and Collins（2008）在测算中国人力资本时，得到平均受教育年限 e 的回报率为 7%，故有

eh )07.1( 。由于缺少地级市平均受教育年限数据，本文用省份数据替代。 

27 本文也尝试利用 Levinsohn and Petrin（2003）的方法估算企业 TFP，结论不变。 
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表 2   主要变量的统计描述 

总样本 

变量 样本数 均值 标准差 最小值 最大值 

地级市物质资本存量（取自然对数） 4977 13.3160 1.4950 9.8077 16.7526 

地级市劳动×人力资本（取自然对数） 5145 12.7533 0.7219 10.8131 14.6525 

地级市 TFP 增长率 4337 -0.0040 0. 0754 -0.3198 0.4333 

地级市实际 GDP 增长率 4337 0.0971 0.1020 -0.4669 0.5412 

企业 TFP 增长率 185912 0.0264 0.2834 -1.2046 1.3367 

企业增加值增长率 185912 0.1265 0.6782 -2.7363 2.9620 

地级市-行业要素配置效率（劳动份额为权重） 38497 0.4421 0.5462 -0.0594 3.2098 

地级市-行业要素配置效率（资本份额为权重） 38497 0.5359 0.6431 -0.0943 3.6122 

地级市实际人均 GDP（取自然对数） 4339 8.6285 0.8890 5.5426 11.2587 

地级市人口密度（取自然对数） 4337 0.0938 0.0837 0.0010 1.1355 

地级市人口数量（万） 4339 76.8720 44.4004 10.9300 656.0700 

国家环保重点城市政策哑变量 4339 0.1344 0.3411 0 1 

处置组与对照组（政策实施前）的组间差异分析 

变量 

处置组 对照组 组间差异 

（处置组-对

照组） 

均值 标准差 均值 标准差 

地级市物质资本存量（取自然对数） 13.1491 0.0303 13.2576 0.0271 

-0.1085** 

(0.0513) 

地级市劳动×人力资本（取自然对数） 12.7201 0.0213 12.1530 0.0121 

0.5670*** 

(0.0248) 

地级市 TFP 增长率 -0.0045 0.0025 -0.0049 0.0014 

0.0004  

(0.0029) 

地级市实际 GDP 增长率 0.0935 0.0054 0.1041 0.0024 

-0.0106** 

(0.0052) 
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地级市-行业要素配置效率（劳动份额为权

重） 

0.5413 0.0073 0.3985 0.0033 

0.1428*** 

(0.0073) 

地级市-行业要素配置效率（资本份额为权

重） 

0.6528 0.0085 0.479 0.0038 

0.1737*** 

(0.0085) 

企业 TFP 增长率 0.0076 0.0016 0.0266 0.0009 

-0.0190*** 

(0.0018) 

企业增加值增长率 0.0809 0.8194 0.1425 0.0024 

-0.0616*** 

(0.0045) 

地级市实际人均 GDP（取自然对数） 8.3009 0.0208 8.4406 0.0170 

-0.1397*** 

(0.0325) 

地级市人口密度（取自然对数） 0.1167 0.0028 0.0837 0.0016 

0.0330*** 

(0.0032) 

地级市人口数量（万） 82.7012 1.4276 69.4948 0.7785 

13.2065*** 

(1.6045) 

注：地级市数据为市辖区数据。组间差异一列中小括号里的数字为标准误，**和***分别代表在 5%和 1%的

置信水平上显著。 
 

四、地方政府环境规制对经济高质量增长的影响 

 

1.基准回归结果 

图 3（a）给出两步双重差分法第一步回归即事件分析方程（16）的政策影响系数 p 的

估计结果（详细的回归结果见表 3）：横轴为事件窗口（国家环保重点城市政策实施前后的

期数 p），竖直虚线代表政策实施当年（p=0），纵轴为标准化的
p̂ （政策实施前一年的影响

系数
1

ˆ
- 标准化为零）。由此可知：政策实施前，

p̂ 大多为负值，表明环保重点城市（相较于

其他地级市）的事前 TFP 增长总体较慢，故不满足平行趋势条件，标准（一步）双重差分估

计将有偏。政策实施后，
p̂ 发生明显的趋势反转，由之前总体上升态势转变为下降趋势，

并于政策实施后第 6 年达到谷底，表明环保重点城市政策对地级市 TFP 增长倾向于具有负

向冲击，且这一不利影响具有较强的持续性。上述结果为两步双重差分策略的使用和第二步

回归方程尤其方程（19）的有效性提供了良好的证据支持。 
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表 4 汇报了两步双重差分法第二步回归结果：第（1）—（3）列分别给出方程（17）—

（19）的估计结果。第（1）列显示，环保重点城市政策对地级市 TFP 增长具有负影响，但

不具有统计显著性。在控制了事件窗口时间趋势和政策持续性影响后，影响力度有所增大，

显著性亦有所增强（见第（2）和（3）列）。特别地，由第（3）列（本文最青睐的设定）可

知：这一政策对地级市 TFP 增长产生了显著的负影响，且影响具有较强的持续性——政策

实施 5 年后，环保重点城市（相较于其他地级市）的 TFP 增长率累积下降了 4.39 个百分点

（在 1%的置信水平上显著）。（拓展）一步双重差分法（回归方程设定见第 14 页的脚注 1）

的估计结果与之具有良好的一致性（见表 4 第（4）—（6）列），表明回归结果是稳健的。 

本文也考察了环保重点城市政策对地级市 GDP 增长的影响。图 3（b）显示，环保重点

城市与其他地级市的 GDP 增长也存在较明显的事前趋势差异。进而，由第二步回归结果可

知，这一政策对地级市 GDP 增长也具有显著的抑制作用（一步双重差分法的结果类似，见

表 4 第（7）和（8）列）。此外，两步双重差分法的回归结果表明：环保重点城市政策总体

上有助于改善地级市的环境质量，促使环保重点城市的工业废水和二氧化硫排放量分别下降

了 23%和 25.90%（但对工业烟尘排放量的负影响不显著）28。 

 

                (a) 对 TFP 增长的影响                       (b) 对 GDP 增长的影响 

图 3  国家环保重点城市政策影响事件分析 

注：图 3 给出的两步双重差分法第一步回归即事件分析方程（16）的政策影响系数
p 的估计结果，图

3（a）和图 3（b）分别以地级市 TFP 增长和 GDP 增长为被解释变量。 

 

 

                                                             
28 限于数据的可获取性，本文使用的是 2003—2014 年地级市的工业废水、二氧化硫和烟尘排放量数据

（剔除 2004 年以前纳入环保重点城市的地级市，数据为整个地级市口径）。此外，本文还对环境库兹涅茨

曲线进行了验证，结果表明，样本期内人均工业废水与人均实际 GDP 之间的关系不显著，人均工业二氧

化硫排放与人均实际 GDP 之间的关系呈“倒 U 型”，人均工业烟尘排放与人均实际 GDP 之间的关系呈“U

型”。因此，样本期内，存在工业二氧化硫的环境库兹涅茨曲线，但不存在工业废水、工业烟尘的环境库

兹涅茨曲线，这也证实了环境库兹涅茨曲线是否成立与样本的选取密切相关，不同样本期、不同污染物的

选择都会影响实证结果。限于篇幅，略去具体回归结果。上述分析为环境规制与环境污染、环境污染与经

济增长的内在联系提供了经验证据，为前文理论模型的设定提供了间接支持。 
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表 3  两步双重差分法第一步回归（即事件分析）的结果 

变量 TFP 增长 GDP 增长 

 （1） （2） 

政策实施前第 15 年 

0.0269 

(0.0185) 

-0.0021 

(0.0409) 

政策实施前第 14 年 

0.0216 

(0.0173) 

-0.0128 

(0.0393) 

政策实施前第 13 年 

0.0284 

(0.0178) 

0.0081 

(0.0409) 

政策实施前第 12 年 

0.0260 

(0.0177)  

政策实施前第 11 年 

0.0357** 

(0.0177)  

政策实施前第 10 年 

0.0144 

(0.0176)  

政策实施前第 9 年 

0.0245 

(0.0174) 

0.0008 

(0.0407) 

政策实施前第 8 年 

0.0436** 

(0.0175) 

0.0012 

(0.0407) 

政策实施前第 7 年 

0.0397** 

(0.0174) 

-0.0082 

(0.0467) 

政策实施前第 5 年 

0.0565*** 

(0.0175) 

0.0874* 

(0.0458) 

政策实施前第 4 年 

0.0610*** 

(0.0174) 

0.0297 

(0.0411) 

政策实施前第 3 年 

0.0335** 

(0.0168) 

0.0085 

(0.0405) 

政策实施前第 2 年 

0.0650*** 

(0.0168) 

-0.0036 

(0.0404) 
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政策实施前第 1 年 

0.0638*** 

(0.0168) 

0.0111 

(0.0400) 

政策实施当年 

0.0303* 

(0.0168) 

0.0141 

(0.0402) 

政策实施第 1 年 

0.0466*** 

(0.0167) 

-0.0460 

(0.0407) 

政策实施第 2 年 

0.0229 

(0.0162) 

-0.0329 

(0.0406) 

政策实施第 3 年 

0.0491*** 

(0.0167) 

0.0013 

(0.0404) 

政策实施第 4 年 

0.0404** 

(0.0169) 

-0.0105 

(0.0399) 

政策实施第 5 年 

0.0146 

(0.0172) 

-0.0073 

(0.0401) 

政策实施第 6 年 

0.0020 

(0.0172) 

-0.0280 

(0.0401) 

政策实施第 7 年 

0.0320* 

(0.0171) 

-0.0173 

(0.0401) 

政策实施第 8 年 

0.0167 

(0.0171) 

-0.0032 

(0.0400) 

政策实施第 9 年 

0.0439** 

(0.0173) 

-0.0031 

(0.0400) 

地级市固定效应 是 是 

年固定效应 是 是 

样本量 4335 3796 

 2R  0.0867 0.3220 

注：由于 GDP 数据缺失，表中第（2）列无法给出政策实施前第 10—12 年的回归系数，回归控制了地

级市人口密度和人均 GDP（均取自然对数）以及年和地级市固定效应，小括号中数字为 cluster 到省层面的

标准误；***、**和*分别表示在 1%、5%和 10%的置信水平上显著。 
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表 4  地方政府环境规制对地级市经济高质量增长的影响 

 TFP 增长 GDP 增长 

两步双重差分法（第二步回归） 一步双重差分法 两步双重差分法

（第二步回归） 

一步双重差

分法 

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

国家环保重点城市

政策 

-0.0089 

（0.0068） 

-0.0334*** 

（0.0115） 

-0.0228* 

（0.0109） 

-0.0092* 

（0.0048） 

-0.0282*** 

（0.0083） 

-0.0187* 

（0.0095） 

-0.0393* 

（0.0197） 

-0.0284** 

（0.0131） 

事件窗口时间趋势

项 

 0.0020** 

（0.0008） 

0.0029*** 

（0.0008） 

 0.0017** 

（0.0007） 

0.0027*** 

（0.0009） 

0.0018 

（0.0015） 

0.0011 

（0.0009） 

国家环保重点城市

政策×事件窗口时

间趋势项 

  -0.0042** 

（0.0016） 

  -0.0040** 

（0.0016） 

-0.0009 

（0.0029） 

-0.0004 

（0.0016） 

5 年政策效应   -0.0439*** 

（0.0109） 

  -0.0390*** 

（0.0100） 

-0.0440** 

（0.0198） 

-0.0303** 

（0.0123） 

地级市固定效应    是 是 是  是 

年固定效应    是 是 是  是 

样本量 24 24 24 4335 4335 4335 21 3796 
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2R  0.0734 0.2885 0.4685 0.0752 0.0774 0.0792 0.2878 0.3204 

注：第（1）—（3）列汇报的是两步双重差分法第二步回归方程（17）—（19）的估计结果，第（7）列汇报的是第二步回归方程（19）的估计结果，小括号中数字为标准误，

被解释变量是两步双重差分法第一步回归得到的事件窗口哑变量的系数估计值（见表 3），样本量为事件窗口哑变量的个数；第一步回归控制了地级市人口密度和人均 GDP（均取

自然对数）以及年和地级市固定效应。一步双重差分法（回归方程设定见第 14 页的脚注 1）只汇报了核心系数的回归结果以便于比较，回归控制了地级市人口密度和人均 GDP（均

取自然对数）以及年和地级市固定效应，小括号中数字为 cluster 到省层面的标准误。5 年政策效应（β1+5β3）由回归结果计算得到，并对其作联合显著性检验。***、**和*分别表

示在 1%、5%和 10%的置信水平上显著。 
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2.规制力度的影响 

上节实证分析表明，地方政府环境规制有利于遏制环境污染，改善环境质量，但对 TFP

增长进而经济高质量增长产生了显著的抑制作用。结合前文理论框架提出的核心理论论断可

知，这很可能主要是因为样本期内中国地方政府环境规制力度总体较弱（可能尚处于“U”型

曲线的左端，见前文图 1（a））所致。这里就此进行检验。 

但遗憾的是，中国目前尚缺乏良好的地级市市辖区的环境规制力度数据。因此，本文采

用如下策略捕捉处置组城市（市辖区）环境规制力度差异：由 2003 年、2005 年、2006 年和

2008 年国家环保重点城市的“城考”综合排名（原国家环保总局只在这四年公布了环保重点

城市的“城考”综合排名），计算出每个处置组城市的排名变化；将累计排名上升前 25%分位

数的城市归为规制力度较大组，其余为力度较小组。29分别基于这两组处置组样本（对照组

样本不变）的两步双重差分法回归结果表明，随着规制力度增加，地方政府环境规制对经济

高质量增长的不利影响明显减弱、趋于消失，体现在：就规制力度较小组而言，环保重点城

市政策对 TFP 增长的负影响较大且具有较好的统计显著性；而对于力度较大组，政策影响

很小且不显著（检验表明这两组 5 年政策效应存在显著差异，见表 5 第（1）和（2）列）。

GDP 增长的影响结果总体类似（但两组 5 年政策效应的差异不显著，见表 5 第（3）和（4）

列）。 

不过，按照上述分组办法，“城考”排名始终靠前的环保重点城市可能被归为规制力度较

小组，而这些城市也很可能需要实施严格的规制政策以保持排名靠前。故此，本文也尝试利

用四次“城考”平均排名情况捕捉规制力度差异，将平均排名前 25%分位数的环保重点城市归

为力度较大组，其余为力度较小组。表 5 第（5）—（8）列显示，结论不变。 

上述分析较好地证实了本文的核心理论论断，表明地方环境治理与经济高质量增长并非

割裂对立的，而是可以较好地实现“鱼与熊掌”兼得。这为更好地矫正地方政府的认知与发展

理念偏差，加强地方环境治理，全面贯彻落实新发展理念提供了良好的经验支撑与借鉴启示。 

                                                             
29 目前，已有研究使用了很多方法来捕捉地方政府环境规制政策力度；Chen et al.（2018）、陈诗一和陈登

科（2018）以及余永泽等（2020）分别利用（2003 年以来）省份和（2007 年以来）地级市的政府工作报告

中与环境相关词汇出现的频数及其比重以及环境目标约束数据来刻画环境规制力度，并详细阐述了这类指

标较其他指标而言更为可取、更具说服力。不过，令人遗憾的是，就本文的研究而言，使用这一指标存在

很大困难，可能会引致更大的质疑：由于国家环保重点城市政策主要是针对市辖区的环境质量进行考核，

因此本文使用的是地级市市辖区的数据，而地级市的政府工作报告是针对整个地级市（包括市辖区和所辖

县）的，致使这类指标（政府工作报告中与环境相关词汇出现的频数及其比重以及环境目标约束数据）无

法较好地识别出地级市市辖区的环境规制力度。相比而言，“城考”排名变化更适用于本文的研究：（1）可

以保证本文关于环境规制政策（国家环保重点城市政策）和规制政策力度（环保重点城市的“城考”排名变

化）在识别上的逻辑一致性；（2）环保重点城市政策主要是针对市辖区的环境质量进行考核，因此“城考”

排名很大程度上反应了地级市市辖区环境规制的结果，排名变化则可较好地捕捉地级市市辖区的环境规制

力度——累计排名上升越大，意味着地方政府需要付出更大的规制努力。十分感谢评审专家的宝贵意见。 
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表 5   规制力度的影响 

变量 

TFP 增长 GDP 增长 TFP 增长 GDP 增长 

排名上升靠前

（力度较大）

组 

排名上升靠后

（力度较小）组 

排名上升靠前

（力度较大）

组 

排名上升靠后

（力度较小）

组 

平均排名靠前

（力度较大）

组 

平均排名靠后

（力度较小）组 

平均排名靠前

（力度较大）

组 

平均排名靠后

（力度较小）

组 

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

国家环保重点城市政策 0.0019 

(0.0250) 

-0.0231* 

(0.0120) 

-0.0520 

(0.0330) 

-0.0460* 

 (0.0230) 

-0.0111 

(0.0214) 

-0.0242* 

(0.0121) 

-0.0419  

(0.0322) 

-0.0414**  

(0.0172) 

事件窗口时间趋势项 -0.0008 

(0.0042) 

0.0029*** 

(0.0007) 

0.0002 

(0.0030) 

0.0030 

 (0.0020) 

-0.0008 

(0.0012) 

0.0039*** 

(0.0013) 

0.0007   

(0.0033) 

0.0019     

(0.0012) 

国家环保重点城市政策×事件窗

口时间趋势项 

-0.0013 

(0.0044) 

-0.0051** 

(0.0022) 

0.0020 

(0.0050) 

-0.0020 

(0.0030) 

0.0019 

(0.0030) 

-0.0044** 

(0.0018) 

0.0011   

(0.0050) 

-0.0004   

(0.0031) 

5 年政策效应 -0.0030 

 (0.0247) 

-0.0492*** 

(0.0111) 

-0.0440 

(0.0330) 

-0.0570** 

(0.0231) 

-0.0019 

(0.0214) 

-0.0462*** 

(0.0123) 

-0.0366   

(0.0350) 

-0.0430**   

(0.0171) 

5 年效应差异检验 p 值 0.0871* 0.5708 0.0639* 0.8501 

样本量 24 24 21 21 24 24 21 21 

2R  0.2152 0.5144 0.2490 0.3013 0.0824 0.4862 0.1639 0.3455 

注：汇报的是两步双重差分法第二步回归方程（19）的估计结果，两组样本 5 年政策效应差异检验为邹至庄检验（原假设：两组系数不存在差异）。其他注释与表 4 相同。  
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3.平行趋势与结构性断点检验 

由于国家环保重点城市与其他地级市的 TFP 增长和 GDP 增长存在事前趋势差异，故本

文采用了两步双重差分策略。那么，这一策略能否较好地解决内生性选择问题，是否是有效

的呢？本节对此进行检验，包括平行趋势检验和结构性断点检验。 

首先，本文利用反事实分析进行平行趋势检验——特别地，选取了两个事前样本期。①

1988—1995 年。为确保样本城市在此期间均未受过处置，这里剔除 1992 年纳入环保重点城

市的地级市（青岛和宁波等 4 个城市）样本。这样，可以检验 1995 年以后纳入环保重点城

市的地级市与对照组的 TFP 增长和 GDP 增长在事前（1988—1995 年）是否具有相同变化趋

势（分别以 1993 和 1994 年为虚拟政策实施年，事件窗口 p 的范围分别设为[-5,2]和[-6,1]）。

②1988—2002 年。基于类似考虑，本文剔除 1992 和 1996 年纳入环保重点城市的地级市样

本，分别以 2000 和 2001 年为虚拟政策实施年，将 p 的范围分别设为[-11,2]和[-12,1]。表 6

显示：无论是 1988—1995 年还是 1988—2002 年，政策影响系数和 5 年政策效应均不显著，

故满足平行趋势条件，两步双重差分策略有效30。 

 

 

 

                                                             
30 鉴于时间很短，未考虑 1988—1991 年为事前样本期（1992—1995 年，基准样本中只有 4 个环保重点城

市，故问题可能不大）。对于 1988—1995 年和 1988—2002 年事前样本期，本文也分别尝试以 1990—1992

各年和 1997—1999 各年为虚拟政策实施年，结果类似。 
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表 6   平行趋势检验 

变量 

样本期：1988—1995 年 样本期：1988—2002 年 

虚拟政策实施年 

1993 年 1994 年 2000 年 2001 年 

TFP 增长 GDP 增长 TFP 增长 GDP 增长 TFP 增长 GDP 增长 TFP 增长 GDP 增长 

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

国家环保重点城

市政策 

-0.0063 

（0.0070） 

-0.0114 

（0.0447） 

-0.0087 

（0.0134） 

-0.0062 

（0.0636） 

0.0002 

（0.0167） 

0.0527 

（0.0297） 

-0.0354 

（0.0200） 

-0.0092 

（0.0501） 

事件窗口时间趋

势项 

0.0043  (0.0028) 0.0055  (0.0114) 0.0011  (0.0025) 0.0011 (0.0084) 0.0025**  (0.0011) -0.0009  (0.0018) -0.0029  (0.0008) 0.0011  (0.0019) 

国家环保重点城

市政策×事件窗口

时间趋势项 

-0.0057  (0.0039) -0.0102  (0.0214) 0.0003  (0.0083) -0.0072  (0.0389) 0.0029  (0.0072) -0.0097  (0.0130) 0.0234*  (0.0122) 0.0105   (0.0309) 

5 年政策效应 -0.0349   (0.0189) -0.0625   (0.0940) -0.0070   (0.0320) -0.0421   (0.1471) 0.0148   (0.0248) 0.0040   (0.0441) 0.0817  (0.0540) 0.0432   (0.1109) 

样本量 6 6 6 6 13 13 13 13 

2R  0.6983 0.1917 0.3884 0.1126 0.6880 0.1766 0.7670 0.1047 

注：汇报的是两步双重差分法第二步回归方程（19）的估计结果；其他注释与表 4 相同。 
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其次，本文进行结构性断点检验——即基于第二步回归方程（19）的回归结果，检验回

归系数
1 和

3 是否在政策实施当年及之后年份存在结构性断点：若存在断点，则表明政策

产生了有效影响，采用两步双重差分法是合理有效的；否则，是无效的31。表 7 的检验结果

显示：就地级市 TFP 增长而言，在环保重点城市政策实施当年就出现了结构性断点——最

大 F 值对应的时点为 0，QLR（Quandt likelihood ratio）检验统计值大于 99%置信水平的临界

值；对于地级市 GDP 增长，在政策实施后第 1 年出现了结构性断点。因此，本文采用的两

步双重差分法是有效的，基准结论是可靠的。 

 

表 7   结构性断点检验 

 最大 F 值对应的时点 QLR 检验统计值 

(1) (2) 

地级市 TFP 增长 0 8.8111 

地级市 GDP 增长 1 5.0929 

注：检验基于第二步回归方程（19）的估计结果，分为两步：①对于事件窗口每个时点，将其视为政

策实施时点，对原假设（β1=0 和 β3=0）进行联合显著性检验，得到 F 检验统计值，从中识别出最大 F 值对

应的时点——第（1）列中的 0 表示政策实施当年，1 表示政策实施后第 1 年；②利用 QLR 检验该时点是

否为结构性断点——QLR 统计值大于临界值，则其为结构性断点（90%、95%、99%置信水平的临界值分别

为 5、5.86 和 7.78（Stock and Waston, 2011））。  

 

4.稳健性检验 

为进一步确保基准结论的可靠性，本文作如下稳健性检验：①选择不同的事件窗口范围；

②考虑国家环保模范城市政策的影响；③考虑“两控区”政策的影响；④考虑外溢性的影响；

⑤增加控制变量。 

首先，基准回归选取的事件窗口 p 的范围为[-15,9]，为检验结果对 p 范围变化的敏感性，

本文尝试采用[-13,10]和[-14,8]两个取值范围。32由表 8 第（1）—（4）列可知，结论不变（5

年政策效应显著为负，数值与基准结果相似）。其次，国家环保总局自 1997 年起开始评选国

家环保模范城市，这可能导致基准结果有偏。为此，本文剔除环保模范城市样本（本文样本

中有 37 个环保模范城市，其中 23 个亦是国家环保重点城市），结果没有明显变化（见表 8

                                                             
31 结构性断点检验主要应用于时间序列分析，而正如事件分析方程（16）和事件分析图 3 所示，双重差

分分析框架可 collapse 为一个时间序列（虽然地级市成为环保重点城市的时点不同），故该方法也可用于

检验双重差分法的有效性（Greenstone and Hanna, 2014; 沈坤荣和金刚，2018）。 
32 我们也尝试选取[-15,8]、[-13,9]和[-9,9]的取值范围，结论依然成立，限于篇幅，结果未报。 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

34 

第（5）和（6）列）。此外，国务院在 1998 年批准实施了“两控区”政策33，这也可能导致基

准结果有偏。因此，本文在第一步回归方程（16）中引入“两控区”政策哑变量（“两控区”地

级市 1998 年及之后年份取值为 1，否则为 0；非“两控区”地级市均取值为 0），以控制该政

策的影响。表 8 第（7）和（8）列显示，结论不变。污染通常具有外溢性且环境规制力度增

强也可能引发企业迁移，从而可能导致基准结果有偏。为此，本文尝试剔除与处置组城市地

理相邻的对照组城市样本34。由表 8 第（9）和（10）列可知，基准结论具有良好的稳健性。

最后，本文也尝试在第一步回归中增加一组新的控制变量，包括财政收入（取自然对数）、

财政支出（取自然对数）、城镇职工工资总额（取自然对数）和劳动人数与总人口的比值。

与基准结果相比，新的结果没有明显变化（限于篇幅，结果未报）。 

 

  

                                                             
33  “两控区”是指酸雨控制区和二氧化硫污染控制区。本文样本中有 127 个地级市属于“两控区”（其中 65

个也是环保重点城市）。本文也尝试剔除这些“两控区”地级市样本，但剔除样本较多，导致结果精度较

差。 
34  本文也尝试分别剔除与处置组城市地理距离小于 100、150 和 200 公里的对照组城市样本，结论不

变。 
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表 8   稳健性检验 

变量 事件窗口范围（p） 国家环保模范城市政策影响 “两控区”政策 

影响 

剔除与处置组地理相邻的对

照组城市  [-13,10] [-14,8] 

TFP增长 GDP增长 TFP增长 GDP增长 TFP增长 GDP增长 TFP增长 GDP增长 TFP增长 GDP增长 

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

国家环保重点

城市政策 

-0.0236** 

(0.0102) 

-0.0527** 

(0.0193) 

-0.0179 

(0.0109) 

-0.0551**   

(0.0221) 

-0.0311** 

(0.0120) 

-0.0342* 

(0.0192) 

-0.0194  

(0.0133) 

-0.0524**  

(0.0203) 

-0.0234*  

(0.0133) 

-0.0541**  

(0.0248) 

事件窗口时间

趋势项 

0.0029*** 

(0.0009) 

0.0020 

(0.0021) 

0.0032***   

(0.0008) 

0.0029     

(0.0019) 

0.0039*** 

(0.0009) 

0.0017 

(0.0011) 

0.0033***   

(0.0010) 

0.0023     

(0.0015) 

0.0029***   

(0.0010) 

0.0017     

(0.0019) 

国家环保重点

城市政策×事件

窗口时间趋势

项 

-0.0033** 

(0.0015) 

0.0002 

(0.0030) 

-0.0061*** 

(0.0018) 

-0.0008   

(0.0037) 

-0.0059*** 

(0.0021) 

-0.0011 

(0.0030) 

-0.0045**   

(0.0020) 

-0.0001   

(0.0030) 

-0.0046**   

(0.0020) 

-0.0010   

(0.0037) 

5 年政策效应 -0.0400*** 

 (0.0114) 

-0.0518** 

(0.0230) 

-0.0485***   

(0.0109) 

-0.0593**    

（0.0225) 

-0.0470*** 

(0.0162) 

-0.0392* 

(0.0191) 

-0.0420***   

(0.0136) 

-0.0526**   

(0.0202) 

-0.0464***   

(0.0135) 

-0.0594**   

(0.0248) 

样本量 23 20 22 19 24 21 24 21 24 21 

2R  0.4024 0.3973 0.5633 0.3792 0.5801 0.3348 0.3572 0.3412 0.4074 0.3845 

注：汇报的是两步双重差分法第二步回归方程（19）的估计结果；其他注释与表 4 相同。 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

36 

五、微观机理分析 

 

上节考察了国家环保重点城市政策对地级市经济高质量增长的影响，本节进一步探究这

一政策对企业 TFP 增长和要素配置效率的影响，就前文理论框架刻画的地方政府环境规制

对经济高质量增长的微观作用机理进行检验。 

1.对企业 TFP 增长的影响 

表 9 第（1）列给出国家环保重点城市政策对企业 TFP 增长影响的两步双重差分法第二

步回归方程（19）的估计结果。结果表明，这一政策对企业 TFP 增长产生了显著的抑制作

用，导致环保重点城市的企业 TFP 增长率 5 年累积下降了 4.18 个百分点（一步双重差分法

的结果类似，见表 9 第（2）列）35。这得到了表 9 第（3）—（6）列结果的支持：环保重点

城市政策对企业增加值增长和企业利润（取自然对数）的 5 年累积效应亦显著为负。进而，

本文依据环保重点城市“城考”综合排名累计变化情况进行分组回归，来识别规制力度差异的

影响。表 9 第（7）—（10）列显示，规制力度较小组的 5 年 TFP 增长效应显著为负，力度

较大组的则为正值（统计上不显著）36。上述结果表明，地方政府环境规制对企业 TFP 增长

也倾向于具有弱“U”型（近乎“L”型）影响，这为前文基于地级市宏观数据得到的结论（见表

4 和表 5）提供了良好的微观证据支持。 

 

                                                             
35 回归样本期为 1999—2007 年，故将处置组限定为 2004 年纳入环保重点城市的地级市（剔除此前的环保

重点城市样本）以便能较好地进行平行趋势检验，将 p 范围设为[-5,3]。检验（1999—2003 年为事前样本期，

2000—2002 各年为虚拟政策实施年）表明，满足平行趋势条件。本文也针对 p 范围设定、国家环保模范城

市政策、“两控区”政策和外溢性的影响作稳健性检验，结论不变。 
36 依据的是 2005 年、2006 年和 2008 年环保重点城市“城考”综合排名：累计排名上升前 25%分位数的环保

重点城市为规制力度较大组，其余为力度较小组。本文也尝试按照“城考”平均排名进行分组，结论不变。 
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表 9  地方政府环境规制对企业 TFP 增长的影响 

 企业 TFP 增长 企业增加值增长 企业利润（取自然对数） 企业 TFP 增长：规制力度的影响 

两步双重差分法（第二步回

归） 

一步双重差分法 

两步双重差

分法（第二

步回归） 

一步双重差

分法 

两步双重差

分法（第二

步回归） 

一步双重差分

法 

两步双重差

分法（第二

步回归） 

一步双重差

分法 

排名上升靠

前（力度较

大）组 

排名上升靠

后（力度较

小）组 

排名上升

靠前（力

度较大）

组 

排名上升靠

后（力度较

小）组 

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

国家环保重点城

市政策 

-0.0365*** 

（0.0082） 

-0.0353*** 

（0.0087） 

-0.1179** 

（0.0300） 

-0.1179*** 

（0.0225） 

0.1596 

(0.0948) 

0.0196 

（0.1111） 

-0.0321  

（0.0182） 

-0.0350** 

(0.0111) 

-0.0322** 

(0.0142) 

-0.0329*** 

(0.0084) 

事件窗口时间趋

势项 

0.0080*** 

（0.0018） 

0.0083*** 

（0.0022） 

0.0231** 

（0.0065） 

0.0227*** 

（0.0054） 

0.0382* 

（0.0161） 

0.0400 

（0.0246） 

0.0009   

（0.0045） 

0.0093**   

（0.0024） 

0.0008 

(0.0033) 

0.0097*** 

(0.0019) 

国家环保重点城

市政策×事件窗

口时间趋势项 

-0.0011 

（0.0031） 

-0.0012 

（0.0033） 

-0.0089 

（0.0113） 

-0.0128 

（0.0102） 

-0.1358*** 

（0.0338） 

-0.1380*** 

（0.0416） 

0.0092   

（0.0069） 

-0.0035  

（0.0042） 

0.0080* 

(0.0049) 

-0.0036 

(0.0030) 

5 年政策效应 -0.0418** -0.0413** -0.1624** -0.1817*** -0.5194** -0.6703*** 0.0142 -0.0526** 0.0141 -0.0508*** 
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（0.0144） （0.0187） （0.0531） （0.0533） （0.1477） （0.2411） （0.0321） （0.0196） (0.0248) (0.0143) 

5 年效应差异检

验 p 值 

      

0.0478** 0.1396 

企业固定效应  是  是  是   是 是 

两位数行业×年

固定效应 

 是  是  是   是 是 

样本量 9 185912 9 185912 10 216427 9 9 138373 163491 

2R  0.8522 0.2548 0.8119 0.2083 0.7332 0.6989 0.4393 0.7848 0.2741 0.2419 

注：两步双重差分法汇报的是第二步回归方程（19）的估计结果，第一步回归控制了地级市人口密度和人均 GDP（均取自然对数）以及企业固定效应和两位数行业×年固定效

应（控制不随时间变化的企业个体特征的影响和行业层面随时间变化的共同冲击的影响），限于篇幅，结果未报。一步双重差分法控制了地级市人口密度和人均 GDP（均取自然对

数）以及企业固定效应和两位数行业×年固定效应，小括号中数字为 cluster 到企业层面（被解释变量为企业变量，在企业层面变化）和地级市-年层面（核心解释变量即环保重点城

市政策哑变量在地级市-年层面变化）的标准误。两组样本 5 年政策效应差异检验为邹至庄检验（原假设：两组系数不存在差异）。其他注释与表 4 相同。 
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2.异质性效应 

正如前文理论分析指出的，企业借贷约束在要素错配进而环境规制影响 TFP 增长的机

理中扮演着重要作用——特别地，企业借贷约束越严重，环境规制对 TFP 增长的负影响倾

向于越突出。为了就此进行检验，本文利用 Guariglia et al.（2011）的方法，测算出每个样本

企业的 CFS 指数：  
















T

t itT

T

t it
Ca

Ca

i AsAsCFS T

t it

it

1

1

1
1

，
itCa 和 itAs 分别为企业 i 在 t 年

的现金流（净收入与折旧之和）与总资产的比值和总资产增长率，T 为样本期数。CFS 指数

越大，意味企业的总资产增长对现金流的依赖性越大，企业借贷约束越严重。进而，本文将

CFS 指数大于样本 75%分位数的企业归为借贷约束较大组，其余为约束较小组。表 10 第（1）

和（2）列显示，借贷约束较大组的 5 年企业 TFP 增长效应显著为负且力度较大，约束较小

组的则显著性较差且力度较小（一步双重差分法的结果类似）。这为前文理论分析刻画的作

用机理提供了良好的证据支持，意味着缓解企业借贷约束有助于规避地方政府环境规制对经

济高质量增长的不利影响。 
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表 10  地方政府环境规制对企业 TFP 增长的异质性效应 

变量 

借贷约束较小组 借贷约束较大组 国有企业 非国有企业 高污染行业 低污染行业 

市委书记年龄较

小组 

市委书记年龄较

大组 

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

两步双重差分法（第二步回归） 

国家环保重点城市政策 -0.0381** 

(0.0125) 

-0.0323** 

(0.0109) 

-0.0019 

(0.0103) 

-0.0397** 

(0.0116) 

-0.0401** 

(0.0122) 

-0.0551** 

(0.0149) 

-0.0300*** 

(0.0072) 

0.0131 

(0.0388) 

事件窗口时间趋势项 0.0084** 

(0.0027) 

0.0127*** 

(0.0023) 

0.0006 

(0.0021) 

0.0104*** 

(0.0025) 

0.0111*** 

(0.0029) 

0.0061* 

(0.0029) 

0.0075*** 

(0.0016) 

-0.0328** 

(0.0083) 

国家环保重点城市政策×事件窗

口时间趋势项 

-0.0008 

(0.0047) 

-0.0104* 

(0.0041) 

-0.0028 

(0.0039) 

-0.0034 

(0.0044) 

-0.0044 

(0.0048) 

0.0081 

(0.0052) 

-0.0014 

(0.0027) 

0.0290 

(0.0147) 

5 年政策效应 -0.0422 

(0.0221) 

-0.0845*** 

(0.0191) 

-0.0157 

(0.0179) 

-0.0565** 

(0.0205) 

-0.0621** 

(0.0221) 

-0.0145 

(0.0241) 

-0.0370** 

(0.0128) 

0.1322 

 (0.0687) 

5 年效应差异检验 p 值 0.0551* 0.0263** 0.0339** 0.0162** 

样本量 9 9 9 9 9 9 9 9 
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2R  0.7325 0.8579 0.2910 0.8094 0.8142 0.7709 0.8605 0.8878 

一步双重差分法 

国家环保重点城市政策 -0.0365*** 

(0.0110) 

-0.0425*** 

(0.0146) 

-0.0040 

(0.0200) 

-0.0383*** 

(0.0095) 

-0.0399*** 

（0.0081） 

-0.0584***  

（0.0162） 

-0.0260*** 

(0.0080) 

-0.0090 

(0.0382) 

事件窗口时间趋势项 0.0087*** 

(0.0028) 

0.0120*** 

(0.0031) 

0.0004 

(0.0035) 

0.0096*** 

(0.0026) 

0.0111***  

（0.0019） 

0.0095**  

（0.0039） 

0.0079*** 

(0.0021) 

-0.0198 

(0.0134) 

国家环保重点城市政策×事件窗

口时间趋势项 

-0.0007 

(0.0041) 

-0.0081 

(0.0053) 

-0.0012 

(0.0079) 

-0.0019 

(0.0035) 

-0.0032  

（0.0030） 

0.0061  

（0.0069） 

-0.0022 

(0.0034) 

0.0236 

(0.0214) 

5 年政策效应 -0.0402* 

(0.0231) 

-0.0832*** 

(0.0291) 

-0.0101 

(0.0379) 

-0.0476** 

(0.0209) 

-0.0560***

（0.0180） 

-0.0281   

（0.0382) 

-0.0381*** 

(0.0139) 

0.1088 

 (0.1175) 

5 年效应差异检验 p 值 0.3600 0.0348** 0.6322 0.0849* 

企业固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是 

两位数行业×年固定效应 是 是 是 是 是 是 是 是 

样本量 126644 45006 18601 150097 139116 27995 143591 10225 

2R  0.2418 0.2552 0.2784 0.2519 0.2445 0.2795 0.2741 0.4956 

注：注释与表 9 相同。 
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其次，本文将企业分为国有企业（包括国有、国有联营、国有独资公司以及国有经济处

于绝对控股地位的股份合作和股份有限责任公司）与非国有企业（包括集体、民营、港澳台

和外资企业），来考察地方政府环境规制对不同所有制企业的影响差异。分组回归结果表明，

相较于其他所有制企业，环保重点城市政策对国有企业 TFP 增长的抑制作用较弱（见表 10

第（3）和（4）列）。原因可能主要在于：国有企业可获得更大的政策支持（如借贷支持），

故受到的冲击影响较弱。此外，地方政府环境规制对污染性不同行业的冲击影响也可能有所

不同：相较于低污染行业，高污染行业对污染排放的依赖性更大，故受到的冲击影响可能更

大。分组回归结果证实了这一点——与低污染行业相比，环保重点城市政策对高污染行业企

业 TFP 增长的 5 年负效应更为突出（见表 10 第（5）和（6）列）37。由此可见，地方政府

环境规制有助于遏制高污染行业的发展（进而有利于改善环境质量），这为前文基于地级市

污染数据得到的结论提供了良好的微观证据支持。 

最后，地方政府之所以在实践中会普遍忽视环境治理，（除了认知与发展理念偏差外）

激励结构偏差（即以 GDP 增长为核心的晋升激励）亦在其中扮演了重要作用。为此，本文

依据所在地级市市委书记的年龄将样本企业分为两组：市委书记年龄较小组（小于 57 岁）

和年龄较大组（大于等于 57 岁）。Yan and Yuan（2020）的研究表明，57 岁构成地级市市委

书记升迁的重要年龄限制，达到或超过这个年龄，他们将很难获得升迁，故晋升激励明显减

弱38。表 10 第（7）和（8）列显示：市委书记年龄较小组（即激励较强组）的 5 年政策效应

显著为负，年龄较大组（即激励较弱组）的则为正值（统计上不显著）。既然以 GDP 增长为

核心的晋升激励越强，地方政府越有可能采取较弱的环境规制力度，因此上述结果与前文表

9 第（7）—（10）列的结果保持了良好的逻辑一致性。 

3.要素配置效应 

前文理论分析指出，环境规制之所以会影响 TFP 增长进而经济高质量增长，主要原因

在于其会影响（企业间）要素配置效率39。为检验这一核心作用机理，本文以地级市-行业（企

                                                             
37 国务院于 2006 年公布的《第一次全国污染源普查方案》明确了 18 个重点工业污染源行业：农副食品

加工业，食品制造业，饮料制造业，纺织业，皮革、毛皮、羽毛及其制品和制鞋业，木材加工和木、竹、

藤棕、草制品业，造纸业和纸制品业，石油、煤炭及其他燃料加工业，化学原料和化学制品制造业，医药

制造业，非金属矿物制品业，黑色金属冶炼和压延加工业，有色金属冶炼和压延加工业，金属制品业，通

用设备制造业，专用设备制造业，交通运输设备制造业，计算机及其他电子设备制造业。2010 年发布的

《第一次全国污染源普查公报》表明，这些行业的水污染物或气污染物排放量达到整个制造业排放量的

80%以上；故将它们归为高污染行业，其他为低污染行业。 
38 Jia et al.（2020）采取同样做法捕捉地级市市委书记晋升激励的强弱。本文也尝试依据地级市市长的年

龄按同样做法进行分组，结论类似。地级市市委书记和市长的年龄数据来自新华网中国领导干部数据库。 
39 正如前文指出的，环境规制影响 TFP 增长的另一个潜在重要机制在于：其可能会影响企业研发创新活

动。本文也尝试利用工业企业数据，考察环保重点城市政策对企业的 R&D 支出与增加值的比值、R&D 支

出增长率（工业企业只有 2001—2003 年和 2005—2007 年的 R&D 支出数据）和新产品产值（取自然对
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业间）要素配置效率（分别以企业的资本份额和劳动份额为权重）作为被解释变量。回归结

果表明，国家环保重点城市政策显著降低了要素配置效率，导致环保重点城市的要素配置效

率 5 年累积下降了 0.08（资本份额为权重，见表 11 第（1）列）和 0.06（劳动份额为权重，

见表 11 第（2）列），分别相当于样本均值（见表 2）的 18.10%和 11.90%（一步双重差分法

的结果类似）40。进而，本文依据环保重点城市“城考”综合排名累计变化进行分组回归，以

识别规制力度差异的影响。表 11 第（3）—（6）列显示，地方政府环境规制对要素配置效

率总体上具有弱“U”型（近乎“L”型）影响（依照平均排名的分组回归结论类似），这较好地

验证了本文理论框架刻画的作用机理和核心理论论断。 

 

 

  

                                                             
数）的影响。两步和一步双重差分法的估计结果表明，影响都不显著，故地方政府环境规制对企业研发创

新活动的影响倾向于较弱。 
40 本文也考察了环保重点城市政策对进入、退出和在位企业 TFP 增长的影响。进入企业 TFP 增长，为进入

后第一年较进入当年的 TFP 增长；退出企业 TFP 增长，为退出当年较前一年的 TFP 增长；为避免混淆，剔

除存活期小于等于两年的企业样本——它们的 TFP 增长既为进入企业也为退出企业的 TFP 增长（Brandt et 

al., 2017）。结果表明：这一政策对进入和在位企业的 TFP 增长的 5 年效应显著为负，对退出企业 TFP 增长

的影响不显著。正如前文理论分析指出的，这可能主要因为：地方政府环境规制削弱了企业自融资机制（体

现在环保重点城市政策显著减少了进入和在位企业的现金流），导致生产率损失。 
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表 11  地方政府环境规制对要素配置效率的影响 

变量 

地级市-行业要素配置

效率（资本份额为权

重） 

地级市-行业要素配置效

率（劳动份额为权重） 

地级市-行业要素配置效率 

（资本份额为权重） 

地级市-行业要素配置效率（劳动份额为权

重） 

排名上升靠前（规制力

度较大）组 

排名上升靠后（规制

力度较小）组 

排名上升靠前（规制

力度较大）组 

排名上升靠后（规制

力度较小）组 

(1) (2) (3) (4) (5) (6) 

两步双重差分法（第二步回归） 

国家环保重点城市政策 -0.0287 

(0.0164) 

-0.0258** 

(0.0080) 

0.0116 

(0.0249) 

-0.0311* 

(0.0148) 

-0.01497 

(0.0093) 

-0.0286** 

(0.0079) 

事件窗口时间趋势项 0.0113*** 

(0.003) 

0.0091*** 

(0.0013) 

0.0092** 

(0.0025) 

0.0087** 

(0.0025) 

0.0080*** 

(0.0013) 

0.0070*** 

(0.0017) 

国家环保重点城市政策×事件窗口时

间趋势项 

-0.0102 

(0.0055) 

-0.0076** 

(0.0027) 

-0.0123 

(0.0080) 

-0.0077 

(0.0052) 

0.0015 

(0.0031) 

-0.0069* 

(0.0030) 

5 年政策效应 -0.0797** 

(0.0236) 

-0.0637*** 

(0.0116) 

-0.0497* 

(0.0246) 

-0.0695** 

(0.0230) 

-0.0075 

(0.0127) 

-0.0630*** 

 (0.0140) 

5 年效应差异检验 p 值   0.5821 0.0160** 

样本量 10 10 10 10 10 10 

2R  0.7971 0.9139 0.8453 0.7254 0.9523 0.8630 

一步双重差分法 

国家环保重点城市政策 -0.0388**    (0.0194) -0.0362**     (0.0165) -0.0156 

（0.0383） 

-0.0328  （0.0216） -0.0161 

(0.0340) 

-0.0411** 

(0.0180) 

事件窗口时间趋势项 0.0113**     (0.0043) 0.0091**    (0.0038) 0.0093**  （0.0044） 0.0080*  （0.0047） 0.0080** 

(0.0037) 

0.0090** 

(0.0038) 
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国家环保重点城市政策×事件窗口时

间趋势项 

-0.0103     (0.0073) -0.0068     (0.0064) -0.0061   

（0.0138） 

-0.0071  （0.0083） 0.0022 

(0.0134) 

-0.0088 

(0.0069) 

5 年政策效应 -0.0903**   (0.0396) -0.0704**   (0.0355) -0.0462 

(0.0627) 

-0.0684 

（0.0447） 

-0.0050 

(0.0585) 

-0.0849** 

 (0.0375) 

5 年效应差异检验 p 值   0.4273 0.0911* 

两位数行业×地级市固定效应 是 是 是 是 是 是 

两位数行业×年固定效应 是 是 是 是 是 是 

样本量 38490 38490 34342 36019 34342 36019 

2R  0.6764 0.6654 0.7132 0.6702 0.6755 0.6658 

注：两步双重差分法第一步回归控制了地级市人口密度和人均 GDP（均取自然对数）以及两位数行业×地级市固定效应和两位数行业×年固定效应（控制不随时间变化的不同

地级市各行业个体特征的影响和行业层面随时间变化的共同冲击的影响），限于篇幅，结果未报。一步双重差分法控制了地级市人口密度和人均 GDP（均取自然对数）以及两位

数行业×地级市固定效应和两位数行业×年固定效应，小括号中数字为 cluster 到地级市-行业层面（被解释变量即地级市-行业要素配置效率在地级市-行业层面变化）和地级市-年

层面（核心解释变量即环保重点城市政策哑变量在地级市-年层面变化）的标准误。其他注释与表 9 相同。 
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六、结论与政策建议 

 

长期困扰中国环境治理的难题在于：地方政府的认知与发展理念存在偏差，普遍将环境

保护与经济增长割裂对立起来，未能有效贯彻落实中央环保政策，致使地方环境治理成效不

彰。那么，地方政府环境规制与经济高质量增长能否实现“鱼与熊掌”兼得？深入厘清这一问

题不仅具有良好的理论意义，对于完善地方环境治理，实现环境保护与经济高质量增长的协

同共进，推进中国式现代化亦至关重要。本文以国家环保重点城市政策为契机，从要素配置

视角建构一个相对统一的分析框架，考察了地方政府环境规制对经济高质量增长的影响、作

用机理及其蕴含的理论内涵。 

研究表明，地方政府环境规制在总体有利于遏制环境污染、改善环境质量的同时，对经

济高质量增长倾向于具有弱“U”型（近乎“L”型）影响，体现在：国家环保重点城市政策对地

级市 TFP 增长产生了显著的抑制作用，导致环保重点城市（相较于其他地级市）的 TFP 增

长率 5 年累积下降了 4.39 个百分点；但随着环境规制力度增加，这一不利影响明显减弱、

趋于消失。基于工业企业数据的分析得到了类似结果，为这一结论提供了良好的微观证据支

持；且亦发现，缓解企业借贷约束有助于规避地方政府环境规制对经济高质量增长的不利影

响。因此，地方政府环境规制与经济高质量增长并非割裂对立的，而是可以较好地实现“鱼

与熊掌”兼得。进一步的检验表明，这主要归因于要素配置机制在其中发挥了重要作用——

地方政府环境规制会影响企业的产出增长和利润增加，进而影响企业的自融资机制，从而对

要素配置效率总体上亦具有弱“U”型（近乎“L”型）影响。上述结论对于新时代全面贯彻落实

新发展理念，完善地方环境治理体系，推进中国式现代化具有良好启示。 

首先，在一个多级政府框架下，地方政府因信息与管理等优势而往往构成环境治理政策

的主要实施主体，这在中国这样一个地域辽阔、国情复杂的发展中国家愈发突出。就本文的

研究来看，新时代推进人与自然和谐共生的中国式现代化的关键在于：进一步持续强化新发

展理念的贯彻践行，促使地方政府深刻认识到“绿水青山就是金山银山”，切实转变发展理念，

更好地发挥主体积极性，将地方环境治理与经济高质量增长有机统一融合起来——这也正是

“两山”理论的重要意义之所在（习近平，2018），亦是中国式现代化的本质要求。 

其次，就本文的研究来看，中国地方政府环境规制力度总体上尚处于“U 型”曲线的左端。

今后应进一步强化地方政府环境保护的硬性约束，促使地方政府采取更为严格、更大力度的

环境规制措施，以有效跨越拐点，更好地实现环境保护与经济高质量增长的协同共进。同时，

应持续推进市场化改革，有效消除要素配置障碍，也应持续深化金融体系改革，有效缓解中
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小企业借贷约束，更好地规避地方政府环境规制对经济高质量增长的不利影响。 

最后，十八大以来，中央持续推进地方环境治理体系改革，如 2015 年 8 月颁布了《环

境保护督察方案（试行）》，2016 年 9 月颁布了《关于省以下环保机构监测监察执法垂直管

理制度改革试点工作的指导意见》等。这是中央为压实地方政府环境治理主体责任、完善地

方环境治理体系而采取的一系列重大举措，本质上与国家环保重点城市政策一脉相承。就本

文的研究来看，这有利于改变地方政府环境治理不力的局面，破解地方环境治理低效难题。

今后应进一步持续优化完善地方政府激励结构（尤其应增加环境保护相关的地方官员绩效考

核指标及其权重）和地方环境治理监督体制机制，有效约束地方政府的机会主义行为，推进

人与自然和谐共生的中国式现代化。 

 

附录：模拟分析稳健性检验 

 

               （a） 贴现率(  )                  （b） 污染排放产出弹性( 1 ) 

 

（c） 环境质量生产外部性参数( )         （d） 信贷约束参数( ) 

 

           （e） 存贷利差参数( )                    （f） 规制参数( ) 
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（g） 企业家生产率分布参数( 和 )             （h） 企业家生产率分布参数( 和 )   

图 A1  模拟分析稳健性检验：改变模型核心参数取值 

注：图 A1（g）对应于企业对数 TFP 的 AR (1)过程的自相关系数分别取值为 0.50 和 0.80 的情形，图

A1（h）对应于 AR (1)过程的残差标准差分别取值为 0.75 和 1.25 的情形。 
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Abstract: This paper uses the national prioritized city policy of environmental protection to 

analyze the impact of local environmental regulation on high-quality economic growth by 

constructing a relatively uniform theoretical framework from the perspective of resource allocation. 

The results show that environmental regulation of local government plays a positive role in curbing 

environmental pollution in general and has a weak U-type (nearly L-type) effect on high-quality 

economic growth: the policy significantly depresses the total factor productivity growth of 

prefecture-level cities, however, this negative effect tends to weaken and vanish gradually as the 

intensity of environmental regulation increases. Empirical study on manufacturing firm gives 

supportive microcosmic evidence. An important transmission channel is that local environmental 

regulation affects the self-financing mechanism and thus credit constraint of enterprises, leading to 

a weak U-type relationship between environmental regulation and efficiency of resource allocation. 
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内容摘要：转移支付不仅增加地区公共品、直接提升地区居民总体福利，还通过资本

化效应对居民福利产生间接的分化影响，导致财政资金难以惠及欠发达地区的低收入人

群，不利于缩小当地居民的收入与财产差距。本文构建理论模型论证了转移支付的资本化

效应及其福利分化影响，并且得出转移支付资本化效应的高低受到地区住房供给弹性和人

口流动性的影响。本文随后基于市级层面数据，检验得到转移支付对地区房价的提升效

应。同时发现，地区住房供给弹性越小、人口流动性越大，转移支付的资本化效应越强，

对居民福利的分化影响也就越大。本文的研究表明，为了更好地发挥转移支付制度促进共

同富裕的作用，应该同步加大住房供给、增加保障性住房建设，减轻转移支付的资本化程

度。同时，在区域导向的转移支付之外，完善以低收入人群为直接扶助对象的精准转移支

付政策。 

关键词：转移支付  居住成本  资本化  福利分化 

 

 

 

一、 引言 

 

1994 年分税制改革以来，中央与地方政府之间的财力分配格局发生了重大变化，形成

了“收入向中央集中，支出向地方下沉”的格局，相应地，中央对地方转移支付规模不断扩大。

同时，转移支付在分配上越来越向中西部欠发达地区倾斜，成为促进公共服务均等化和区域

均衡发展的重要政策工具之一。国务院 2014 年发布的《关于改革和完善中央对地方转移支

付制度的意见》也指出，转移支付制度以推进地区间基本公共服务均等化为主要目标，要进
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一步提高转移支付的均等化力度。在新时代扎实推进共同富裕的进程中，转移支付的调节作

用举足轻重。 

转移支付增加欠发达地区公共品提供，直接提升当地居民的总体福利，缩小与发达地区

的公共服务差距。但是从推进共同富裕的角度，转移支付最应该惠及的是欠发达地区的低收

入人群，缩小欠发达地区内部的居民收入与财富差距。本文提出，转移支付通过资本化效应，

对当地居民福利产生间接的分化效应，导致财政资金难以惠及欠发达地区的低收入人群，不

利于缩小当地居民的收入与财富差距。 

本文首先构建理论模型，阐明转移支付的资本化和福利分化效应。转移支付不论用于增

加民生性还是生产性公共品，都会提升城市吸引力、促进人口流入或减缓人口流出，进而提

高当地住房需求。由于土地与住房供给存在约束，转移支付将导致当地房地产价格上涨和房

租价格上涨。这一过程意味着转移支付最终被资本化到房租和房价中，并进而对不同居民福

利产生分化效应：在初期持有更多房产的居民，因房价上涨会更大幅度上受惠于转移支付。

无房家庭则因居住成本上升而福利受损。转移支付资本化程度的高低，取决于当地住房供给

弹性和人口流动性高低。当地住房供给弹性越小、人口流动性越高，转移支付的资本化效应

越强、福利分化效应也就越大。 

随后，本文利用我国市级层面数据，对转移支付的资本化效应进行实证检验。实证结果

发现，转移支付显著提升了城市房价。通过计算得到，转移支付的资本化率在 0.3 左右，意

味着上级给予当地的转移支付有 30%资本化到了房价中。同时，与理论模型的推断一致，住

房供给弹性越小、人口流动性越强，转移支付的资本化效应就越大，进一步地，对居民福利

产生的分化效应也就越大。实证部分还检验了转移支付产生资本化效应的机制，转移支付会

提升地方公共品水平，从而带来人口流入、增加住房需求。 

转移支付对居民福利产生的分化效应，导致转移支付不利于缩小收入与财产差距。因此

从促进共同富裕、真正惠及低收入人群的目标上，在利用转移支付改善落后地区公共服务的

同时，还应该采取以下措施，防止转移支付过度资本化：第一，加大住宅用地供给，让土地

供给的增加匹配人口流入的增加，削弱转移支付的资本化效应。第二，加大对房地产市场的

调控，抑制投资投机性房产购置需求，加大保障性住房的建设，让低收入家庭免受转移支付

资本化效应的不利影响。第三，除了以地区为目标对象的政府间转移支付外，还应该建立直

接以人为目标对象的对居民转移支付，加大对欠发达地区低收入人群的精准帮扶。以地区为

目标对象的政府间转移支付用于提供教育、医疗、基础设施等地区居民普遍可享受的公共服

务，以人为目标对象的对居民转移支付，主要用于完善社会保障制度，体现精准性、直达性。 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

58 

本文以下部分的结构安排如下：第二部分介绍制度背景，对已有文献进行评述，第三部

分构建理论模型，分析转移支付的资本化和福利分化效应；第四部分介绍本文的实证策略和

所用数据；第五至七部分报告实证结果；第八部分是结论与政策启示。 

 

二、 制度背景与文献评述 

 

（一）制度背景 

中国真正意义上的转移支付制度是从 1994 年“分税制”改革后才建立起来的。在 1994 年

之前的财政体制下，中央对地方的转移支付数额极小，中央与地方政府的财政支出几乎就等

于各自的自有财政收入。例如，1991 年中央对地方转移支付仅为 64.5 亿元，占中央财政收

入的比重不足 4%（范子英，2011）。“分税制”改革大幅提高了中央财政收入占全国财政收入

的比重。但是，地方政府仍然承担着较多的事权与支出责任。为了弥补地方财政收入远低于

支出责任的缺口，中央财政逐步加大对地方转移支付的力度41，地方总财力依赖于转移支付

的比重也逐年提高，从 1994 年的 12.6%上升到了 2019 年的 38.2%（见图 1）。 

 

 

图 1  1994-2019 年中央转移支付占地方总财力的比重 

注：地方总财力=地方本级财政收入+上年结余+中央税收返还和转移支付-地方上解；中央转移支付=

中央对地方一般性转移支付+中央对地方专项转移支付。 

数据来源：《中国财政年鉴》、《地方财政统计资料》、财政部网站。 

 

转移支付不仅缓解了地方政府财权和事权不匹配，也是缩小地区间横向财力差距、促进

                                                             
41 分税制改革之初，中央给予地方大量的税收返还，由于税收返还是实施分税制改革时中央与地方妥协

的一种产物，它与一般意义上的转移支付存在很大的差别，因此，本文所指的转移支付均不包含税收返

还。税收返还以“保基数”为主，因此随着时间的推移，税收返还的相对数额逐渐降低，到 2012 年税收返

还占地方总财力的比重仅为 4.8%。 
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地区间基本公共服务均等化和经济均衡发展的重要政策工具。1994 年以来，转移支付不仅

在规模上不断增加，在结构上也发生着变化。近年来，中央不断提高一般性转移支付的比重，

清理、整合、规范专项转移支付，通过均等性更强的一般性转移支付来促进地区间财力和公

共服务均等化。图 2 展示了各省份 2019 年财政支出依赖于中央转移支付的比例。从中可见，

转移支付在分配上更明显地向欠发达地区倾斜。 

 

 

图 2  各省份 2019 年财政支出依赖于中央转移支付的比例 

数据来源：《中国财政年鉴》。 

 

（二）文献评述 

从既有文献来看，有关转移支付经济效应的研究主要包括以下四个方面： 

一是测算转移支付对地区间财力均等化的影响。财政转移支付的一个重要目的是促进地

方政府间横向财力均衡，从而促进公共服务提供的均等化。多数研究基于省级数据或县级数

据，发现尽管一般性转移支付可以缩小财力不均等，但税收返还和专项转移支付却扩大了财

力不均等（贾晓俊和岳希明，2012；尹恒等，2007）。但是总的来讲，落后地区财力依赖于

上级转移支付的比重远远高于发达地区，转移支付在这个意义上仍是向财力缺口较大的地区

倾斜的（尹恒和朱虹，2009）。近年来，尤其是 2014 年国务院出台《关于改革和完善中央对

地方转移支付制度的意见》以来42，明确了转移支付制度以推进地区间基本公共服务均等化

为主要目标，一般性转移支付比重逐渐提高，转移支付的均等化程度明显提升。 

二是转移支付对地方财政支出和公共品提供的影响。转移支付使落后地区的地方政府有

                                                             
42
 意见指出，要“逐步推进转移支付制度改革，形成以均衡地区间基本财力、由地方政府统筹安排使用的

一般性转移支付为主体，一般性转移支付和专项转移支付相结合的转移支付制度”。 
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更多的财力用于提供公共品，从而最终有助于推进公共服务均等化，但其前提条件取决于地

方政府将转移支付资金多大程度上用于提供公共品。郭庆旺和贾俊雪（2008）、付文林和沈

坤荣（2012）、尹恒和朱虹（2011）、李永友和张子楠（2017）发现转移支付刺激了县级财政

生产性支出的扩张。毛捷等（2012）、尹振东和汤玉刚（2016）和范子英（2020）发现转移

支付在促进民生性公共品提供上也具有明显的作用。此外，也有一些研究发现转移支付扩大

了地方财政供养人员规模和行政管理支出规模，挤出了公共品的供给（袁飞等，2008）。 

三是转移支付对地方政府征税努力的影响。这类研究认为，地方政府会将上级政府给予

的转移支付补助作为地方财政收入的替代，从而降低对本地税源的征收力度，导致转移支付

原本具有的弥补地方财力缺口的作用大打折扣，不利于增强地方自身的“造血能力”。乔宝云

等（2006）和李永友（2015）分别利用省级和县级数据，发现转移支付对地方征税努力程度

都产生了负面影响。胡祖铨等（2013）将转移支付重新划分为税收返还、均等性质转移支付

和配套性质转移支付，发现只有均等性质转移支付会降低税收努力。 

四是转移支付的地区经济增长效应。转移支付直接地缩小地区间政府的财力差距，但只

有通过促进落后地区经济增长，提升其内生增长动力，才能从根本上促进地区间均衡发展。

马拴友和于红霞（2003）、范子英和张军（2010）利用省级数据考察了转移支付对经济增长

的作用，发现转移支付并未促进地区经济收敛。马光荣等（2016）利用县级数据，发现一般

性和专项转移支付资金对地方经济增长都有正向作用，但是由于一般性转移支付具有更高的

财力均等化程度，对地方政府发展经济产生负向激励，因此一般性转移支付拉动经济增长的

效果弱于专项转移支付。 

总结来看，已有文献重点研究了转移支付多大程度上帮助落后地区弥补财力缺口、促进

公共品提供和推动经济发展，这些效应直接关系到转移支付制度在缩小地区差距、促进社会

公平、推进共同富裕上的作用。但是，已有文献都未关注转移支付的资本化效应，以及由此

而产生的福利分化效应。本文的理论与实证结果表明，转移支付会资本化到房价中，如果忽

略了这一结果，会对转移支付促进社会公平的效果评估产生偏差。转移支付原本的政策目标

是惠及欠发达地区的低收入人群，但是资本化效应的存在，提高了这一人群的居住成本，不

利于提升这一人群的福利，也扩大了当地居民的收入与财富差距。在国外文献中，对于转移

支付资本化效应的研究也并不多，Hilber et al.（2011）和 Allers & Vermeulen（2016）分别使

用英国和荷兰的数据，发现转移支付高度资本化到房价中43。本文与这两篇文章的不同之处

                                                             
43 Oates（1969）很早就提出政府的公共教育支出至少会部分资本化到房价中。随后的许多实证研究证明

了这一观点（Ross & Yinger, 1999；Palmon & Smith, 1998；Bradbury et al., 2001；Hilber & Mayer, 2009）。 
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在于：（1）本文构建了一个理论模型，论证了转移支付资本化的作用机制；（2）本文进一步

阐述了转移支付资本化对居民福利的分化效应，论述了转移支付资本化对促进共同富裕的不

利影响；（3）从理论和实证两个方面，本文论证了转移支付资本化程度取决于当地住房供给

弹性和人口流动性。 

 

三、 理论分析 

 

（一）基准理论模型 

地方政府在获得转移支付后，有更充足的财力用于公共品的提供，从而提升当地居民福

利。但与此同时，转移支付促进人口流入（或减缓人口流出）、增加住房需求，从而产生资

本化效应，进而对当地居民福利产生间接的影响。本文在 Kline & Moretti（2014）思路基础

上，构建理论模型阐明转移支付的资本化效应，及其对居民福利产生的分化效应。 

假设一国存在 a 和 b 两个城市，居民可以在 a 和 b 两市之间自由选择居住地，每个居民

无弹性地提供一单位劳动并居住一单位住房，可以将居民效用函数设为如下线性形式： 

𝑈𝑖𝑐 = 𝑤𝑐 − 𝑟𝑐 + 𝑃𝑐 − 𝑡 + 𝑒𝑖𝑐                       （1） 

𝑈𝑖𝑐是城市 c（c=a,b）居民 i 的效用，𝑤𝑐是城市 c 的工资，𝑟𝑐是城市 c 的居住成本，𝑃𝑐是

城市 c 地方政府提供的公共品，t 是一次总付税，假设两个城市的一次总付税相同。𝑒𝑖𝑐是居

民 i 对于城市 c 的个体偏好，每个居民对各城市的个体偏好存在差异。由（1）式可见，居

民 i 居住在城市 c 的效用由两部分组成：一部分来自于城市层面的整体状况，定义为𝑣𝑐 ≡

𝑤𝑐 − 𝑟𝑐 + 𝑃𝑐 − 𝑡，这取决于城市层面工资水平、公共品水平、居住成本和税收；另一部分来

自于居民的个体偏好𝑒𝑖𝑐，反映了居民 i 对于城市 c 的“钟爱程度”。𝑒𝑖𝑐服从 I 型极值分布，尺

度参数为 s。因此，城市 a 和 b 的居民特定偏好的差异服从逻辑分布： 

(𝑒𝑖𝑎 − 𝑒𝑖𝑏)/𝑙𝑎~𝑙𝑜𝑔𝑖𝑠𝑡𝑖𝑐(0,1)                      （2） 

其中，𝑙𝑎决定了居民在两个城市之间的流动性，即多少居民会因城市间𝑣𝑐存在差异而在

城市间流动。𝑙𝑎越大，人口流动性越低，此时大多数居民不会因为城市 a 与 b 存在工资水平、

公共品、居住成本水平差异就轻易地从城市 a 流入城市 b。 

我们将城市 c 的住房供给函数设定为： 

𝐿𝑐 = 𝑟𝑐
1/𝑘𝑐                              （3） 

𝐿𝑐是城市 c 的住房供给数量，𝑟𝑐是城市 c 的居住成本，
1

𝑘𝑐
是城市 c 的住房供给弹性。由

此，可将城市 c 的居住成本表示为： 
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𝑟𝑐 = 𝐿𝑐
𝑘𝑐                              （4） 

从（4）式可见，随着住房供给数量的增加，居住成本将上升。其原因在于，由于土地

面积是固定的，随着房屋供给数量的增加，房屋建造的边际成本上升，因而房价就会上升。

𝑘𝑐越小，住房供给弹性就越大。𝑘𝑐取决于一个城市的地理条件和土地管制措施，一个城市可

用于开发房地产的土地面积越大，住房供给弹性就越大。 

市级政府负责提供公共品。市级政府的总财力来源于本地区的税收收入，另一部分来源

于上级转移支付。市级政府的财政支出，一部分用于公共品提供𝑃𝑐，另一部分用于地方官员

的行政管理消耗𝐶𝑐。地方官员关心辖区内居民的福利，但同时也关心个人的自身消费。行政

管理费等消耗性支出增加，可以使地方政府官员获得较好的在职消费。我们将地方政府的效

用函数设为如下形式： 

𝑉𝑐 = 𝑚𝑐ln(𝐶𝑐) + 𝑙𝑛(𝑈𝑖𝑐)                         （5） 

其中，𝑉𝑐为地方政府的效用，𝑚𝑐反映政府关心自身效用的程度，其取值范围在 0 和正无

穷之间。𝑚𝑐越小，表明地方政府越不重视行政管理消耗，越重视当地居民福利。 

地方政府面临的预算约束为： 

𝐶𝑐 + 𝑃𝑐 = 𝑆𝑐 + 𝑇                           （6） 

其中，𝑆𝑐是上级政府予以城市 c 的转移支付，T 是城市能留存的固定税收收入。在给

定预算约束的情况下，地方政府官员选择公共品供给数量𝑃𝑐，以实现自身效用最大化。不

失一般性的以城市 a 为例，结合公式（5）、（6）求解最大化问题，可以得到44：（1）
𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
>

0，地方政府获得的转移支付增加后，会提升公共品投入；（2）
𝜕𝐿𝑎

𝜕𝑆𝑎
> 0，转移支付会吸引

人口向本地区流动；（3）0 <
𝜕𝑟𝑎

𝜕𝑆𝑎
≤ 1，转移支付提高了本地区居住成本，带来了资本化，

但是转移支付的资本化率小于等于 100%，即转移支付增加 1 元，居住成本的上升不高于 1

元。由此，我们得到如下命题： 

命题 1：转移支付会产生资本化效应，即地方政府获得转移支付后，当地房价上涨。转

移支付的资本化率小于等于 100%。 

同时我们可以得到
𝜕2𝑟𝑎

𝜕𝑆𝑎𝜕𝑘𝑎
> 0。这意味着，一个地区住房供给弹性越小，即𝑘𝑎越大，在

转移支付增加后，住房需求的增加越会受到来自供给层面的限制，转移支付对房价的提升效

应越大。由此，我们得到命题 2: 

                                                             
44
由于篇幅所限，我们省去了具体证明过程。感兴趣的读者可以向作者索取。 
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命题 2：住房供给弹性越小的城市，转移支付的资本化效应就越强。 

我们还可以得到
𝜕2𝑟𝑎

𝜕𝑆𝑎𝜕𝑙𝑎
< 0。这意味着，人口流动性越大的地区，即𝑙𝑎越小，在转移支付

增加后，越能吸引人口流入，转移支付对房价的提升效应也就越大。基于此，我们得到命题

3: 

命题 3：人口流动性越大的城市，转移支付的资本化效应就越强。 

我们可以进一步得到，
𝜕2𝑟𝑎

𝜕𝑆𝑎𝜕𝑚𝑎
< 0，即转移支付的资本化效应受到地方政府对当地居民

福利重视程度的影响，地方政府越重视当地居民福利，即𝑚𝑎越小，用于公共品提供的支出

就越多，对人口吸引力的提升幅度就越大，从而房价上涨幅度越大。由此，我们得到命题 4: 

命题 4：转移支付增加对公共物品的影响具有不确定性，不确定性来源于政府对居民福

利的重视程度。地方政府对居民福利重视程度越高，其将转移支付用于公共服务领域的规模

就越大，转移支付的资本化效应就越强。 

（二）讨论生产性公共品 

在上面模型中，地方政府提供的公共品是民生性公共品，包括教育、医疗、生态环境等。

民生性公共品提高地区的宜居性，从而吸引劳动力流入、带动房价上升。现实中，地方政府

除了提供民生性公共品外，还提供基础设施、工业园区建设等生产性公共品，这些公共品有

助于吸引企业投资，创造更多就业岗位，从而吸引人口流入。下面我们将模型做一定修改，

从而反映出，转移支付通过增加生产性公共品，也会导致房价上升。我们假设地区生产函数

为如下科布-道格拉斯形式： 

𝐹𝑐 = 𝐴𝑐𝐿𝑐
𝛼𝑃𝑐

𝛽
                             （7） 

其中，𝐹𝑐是城市 c 的产出，𝐴𝑐是城市 c 的自身禀赋，禀赋的差异会影响当地企业的生产

率，产出弹性𝛼和𝛽满足：𝛼 > 0，𝛽 > 0，𝛼 + 𝛽 < 1。𝛼 + 𝛽 < 1表明劳动力和公共品对产出

存在规模报酬递减，这是因为产品生产过程中还需要土地、私人资本等投入。 

城市 c 的工资水平等于劳动力的边际产出，即 

𝑤𝑐 =
𝜕𝐹𝑐

𝜕𝐿𝑐
= 𝛼𝐴𝑐𝐿𝑐

𝛼−1𝑃𝑐
𝛽

                       （8） 

由此可进一步得， 

𝜕𝑤𝑐

𝜕𝑃𝑐
= 𝛼𝛽𝐴𝑐𝐿𝑐

𝛼−1𝑃𝑐
𝛽−1

> 0                     （9） 

不失一般性的以 a 城市为例， 

𝜕𝑟𝑎

𝜕𝑃𝑎
= 𝛼𝛽𝐴𝑐𝐿𝑐

𝛼−1𝑃𝑐
𝛽−1 𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎

𝑙𝑎+𝐿𝑎𝑘𝑏𝑟𝑏+𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎
> 0              （10） 
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即生产性公共品的增加会带来工资上涨及房价上涨。 

城市政府的效用函数设定为 

𝑉𝑐
′ = 𝑚𝑐ln(𝐶𝑐) + 𝑙𝑛(𝑈𝑖𝑐) + 𝑙𝑛(𝐹𝑐)                  （11） 

此时假设地方政府除了在乎行政管理消耗和居民福利之外，还在乎当地产出。求解上述

最大化问题，可以得到与前文民生性公共品相同的结论，同样以城市 a 为例，可以得到
𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
>

0 ，
𝜕𝐿𝑎

𝜕𝑆𝑎
> 0 和

𝜕𝑟𝑎

𝜕𝑆𝑎
> 0。进一步推导可以得到，将民生性公共品改为生产性公共品，命题 1

至命题 4 仍然成立。 

（三）转移支付资本化导致居民福利分化 

转移支付尽管通过公共品提升直接增加当地居民的福利，但是居住成本提升，也会对当

地居民的福利产生间接影响。由于居民可以在 a 和 b 两个城市之间选择居住地，其福利函数

可以表示为： 

𝑊 ≡ 𝑚𝑎𝑥{𝑈𝑖𝑎, 𝑈𝑖𝑏}                      （12） 

以民生性公共品为例，a 城市转移支付增加，对 a 城市原有居民福利的影响可以表示为

45： 

𝜕𝑊1

𝜕𝑆𝑎
=
𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
−
𝜕𝑟𝑎

𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
=

(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

(𝑚𝑎+1)(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

−𝑚𝑎𝑈𝑖𝑎
𝜕2𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎
2⏟              

公共品增加带来的福利提升

−
𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎

𝑙𝑎+𝐿𝑎𝑘𝑏𝑟𝑏+𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎

(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

(𝑚𝑎+1)(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

−𝑚𝑎𝑈𝑖𝑎
𝜕2𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎
2⏟                        

居住成本上升带来的福利损失

> 0     

（13） 

其中，𝑊1为 a 城市原有居民的福利，由式（13）可知，虽然城市获得转移支付的增加会

带来本地原有居民整体福利的增长（
𝜕𝑊1

𝜕𝑆𝑎
> 0），但居民福利的变化可以分解为两项，第一项

是直接由于公共品增加带来的福利提升，第二项是居住成本的增加间接造成的福利损失。如

果忽略这部分损失，就会高估转移支付对居民福利的正向效果。 

以上在讨论居民福利时，并未将居民房产价值变化纳入到居民福利函数当中。下面，我

们将讨论，如果考虑居民房产价值的变化，则转移支付会对居民福利产生分化效应：拥有住

房越多的居民，转移支付对其福利提升的正向效应越大。对于 a 城市拥有 n 套房产的居民，

转移支付对其福利的影响可以表示为： 

                                                             
45从 b 城市流动到 a 城市的居民的福利变化与此有所不同，但同样包括两项：直接福利增加（因享受的公

共品改善）和间接福利损失（因居住成本上升）两项。 
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𝜕𝑊2

𝜕𝑆𝑎
=
𝜕𝑊2

𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
= [1 + (𝑛 − 1)

𝜕𝑟𝑎

𝜕𝑃𝑎
]
𝜕𝑃𝑎

𝜕𝑆𝑎
=

(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

(𝑚𝑎+1)(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

−𝑚𝑎𝑈𝑖𝑎
𝜕2𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎
2⏟              

公共品增加带来的福利提升

+

  
(𝑛−1)𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎

𝑙𝑎+𝐿𝑎𝑘𝑏𝑟𝑏+𝐿𝑏𝑘𝑎𝑟𝑎

(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

(𝑚𝑎+1)(
𝜕𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎

)
2

−𝑚𝑎𝑈𝑖𝑎
𝜕2𝑈𝑖𝑎
𝜕𝑃𝑎
2⏟                        

> 0

                                                                 n套房产价值上升减去居住成本上升

   （14） 

其中，𝑊2为在 a 城市拥有房产的居民福利，n 为居民拥有的房产数量，𝑛 ≥ 1。由式（14）

可知
𝜕𝑊2

𝜕𝑆𝑎
> 0，即 a 城市获得转移支付的增加会带来居民福利的提升。与（13）式的不同之处

在于，拥有房产的居民，可以从 n 套房产价值上升中额外获利。对于 a 城市拥有一套房产的

居民而言，居住成本上升与其房产价值的升值恰好抵消，因此转移支付对其福利的影响，完

全来自于公共品提升，也就是仅有直接效应，没有间接效应。对于 a 城拥有多套房产的居民

而言，尽管居住成本上升了，但是可以从𝑛套房产中获得的租金收益增加。由于有房产的居

民可以享受房产价值的升值，因此转移支付对其带来的福利提升幅度，高于对无房者福利的

提升幅度。而且，初始房产越多的家庭（n 越大），享受的福利提升幅度越大。由此我们得到

如下命题： 

命题 5：转移支付对居民福利会产生分化效应，扩大了初始无房居民和有房居民之间的

福利差距。转移支付的资本化程度越高，对居民福利分化的效应也就越大。 

中国家庭金融调查（CHFS）2017 年的数据显示，城镇家庭中无自有住房的家庭占 9.6%，

只有一套房的家庭占比是 73.5%，有一套房以上的家庭数量占比 16.9%46。根据上述福利分

析的结果，在评估转移支付对居民福利的影响时，约有 9.6%的家庭因面临居住成本上升，

福利提升效应被高估，而这部分家庭正是城市中相对弱势的群体，是以共同富裕为目标的转

移支付最应该惠及的人群。 

 

四、 实证策略和数据 

 

（一）计量模型的设定 

本文使用地级市层面的面板数据，基于双向固定效应模型实证检验上级转移支付对城市

房价的影响，具体实证模型设定如下： 

ln (ℎ𝑜𝑢𝑠𝑒𝑝𝑟𝑖𝑐𝑒𝑖𝑡) = 𝛼 + 𝛽ln (𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟𝑖𝑡) + 𝜆𝑋𝑖𝑡 + 𝛿(𝑍𝑖 ∗ 𝜇𝑡) + 𝛾𝑖 + 𝜇𝑡 + 𝜀𝑖𝑡  （15） 

                                                             
46 中国家庭金融调查（CHFS）是西南财经大学中国家庭金融调查与研究中心在全国范围内开展的抽样调

查项目，样本分布于 29 个省、367 个县（区、县级市）、1481 个社区，覆盖 40011 户家庭。 
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其中ln (ℎ𝑜𝑢𝑠𝑒𝑝𝑟𝑖𝑐𝑒𝑖𝑡)表示 i 市第 t 年的房价对数值，ln (𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟𝑖𝑡)表示 i 市第 t 年获得

的人均转移支付对数值。𝜇𝑡表示年度固定效应，用来捕捉所有地区共同面临的年度宏观冲击。

𝛾𝑖表示城市固定效应，用来控制不随时间变化的城市固有特征；同时，由于有些城市固有特

征，可能既影响了城市获得的转移支付数额，同时又对城市房价产生随时间变化的效应，因

此我们还控制了城市随时间变化的当期特征𝑋𝑖𝑡，包括人均 GDP 对数、产业结构（用第三产

业产值比第二产业产值表示）以及人均金融机构贷款余额。这些随时间变化的城市当期特征，

可能本身既受转移支付的影响，同时又对城市房价产生影响，因而产生过度控制的问题，因

此我们在初始回归当中不放入这些控制变量，在稳健性测试中再行放入。此外，我们在模型

中进一步控制了城市初始特征（𝑍𝑖）与年度固定效应（𝜇𝑡）的交互项，从而允许这些城市特

征在各年度对因变量产生异质性影响。𝑍𝑖包括 2001 年城市的人均 GDP 对数、人口密度、平

均海拔、平均坡度、是否民族自治地方、人均粮食产量。除此之外，𝜀𝑖𝑡表示误差项，我们将

标准误聚类到市级层面。根据前文的理论分析（命题 1），我们预期𝛽的估计值为正。 

进一步地，为了检验命题 2 至 4——转移支付对房价的影响在城市间具有异质性，我们

在（15）式的基础上，加入转移支付与城市层面异质性指示变量的交互项，具体如下： 

ln (ℎ𝑜𝑢𝑠𝑒𝑝𝑟𝑖𝑐𝑒𝑖𝑡) = 𝛼 + 𝛽1ln (𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟𝑖𝑡) + 𝛽2ln (𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟𝑖𝑡) ∗ 𝑀𝑖 + 𝜆𝑋𝑖𝑡+𝛾𝑖 + 𝜇𝑡 + 𝜀𝑖𝑡    

（16） 

其中城市层面异质性指示变量𝑀𝑖包括以下三个：（1）地方政府对居民福利的重视程度，

我们使用 2001 年城市人均财政供养人员数量以及 2001 年城市所在省份的市场化指数衡量，

前者越低、后者越高，代表政府对居民福利重视程度较高。（2）各城市的土地供给弹性，使

用城市可开发土地面积占总面积的比重来衡量。不可开发土地定义为坡度在 15 度以上或河

流湖泊三级以上区域，用总面积减去不可开发土地面积即为可开发土地面积。（3）用城市到

海岸线的距离以及 2001 年各市人口密度来衡量人口流动性，离海岸线越远的城市，地理位

置较为偏远、远离我国人口稠密地带，因而人口流动性较低，而期初（2001 年）城市人口密

度越低，意味着该地区的自然宜居性较差，对人口的吸引力较低，人口流动性也就较低。 

（二）数据 

本文使用的数据主要包括 2001-2013 年地级市层面（含地区、自治州）的各类经济、社

会、财政与地理数据。具体数据来源如下： 

第一，地级市房价数据，来自历年的《中国区域经济统计年鉴》，用年鉴中各城市的商

品房销售额除以商品房销售面积计算得到。由于该年鉴 2014 年后不再出版，因此我们的基

准回归将数据期限截止到 2013 年。年鉴数据显示，样本期间我国城市房价呈逐年上涨的态
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势。商品房平均销售价格从 2001 年的 2170 元/平方米上升到了 2013 年的 6237 元/平方米，

涨幅超过 280%。同时，各城市之间的房价涨幅差异也非常明显。2001-2013 年间，房价上涨

幅度最高的城市涨幅约为 14 倍（上海市），而涨幅最低的城市仅为 82.25%（鞍山市）。 

除此之外，本文还使用 Fang et al.（2016）计算得到的房价数据作为稳健性检验，这套

数据使用享乐价格法（Kain & Quigley, 1970）以及重复销售法（Case & Shiller, 1989）计算

得到 2003-2013 年我国 123 个地级市的房价指数，本文使用的是以 2009 年为基期的房价指

数，即城市第 t 年房价相对于 2009 年房价的变动率。这套数据在一定程度上克服了统计年

鉴房价数据的缺陷，剔除了由房屋特征差异而导致的房价差异。但由于其包含的地级市数

量较少，因此我们并没有在基准回归中使用。 

第二，地级市获得的上级转移支付数据，主要来自历年的《全国地市县财政统计资料》。

由于《全国地市县财政统计资料》的数据只更新到 2009 年，因此对于 2010-2013 年的转移

支付，我们用《中国区域经济统计年鉴》中的市级一般预算支出减一般预算收入进行近似代

替。这样做的原因在于，2014 年以前我国预算法不允许地方政府产生赤字47，因此地方政府

的一般预算支出，主要就是来自本级一般预算收入、上级转移支付和上年结余。由于年度结

余数额通常较小，因而一般预算支出与收入之差，与转移支付数额高度接近。为了进一步验

证上述做法的可行性，我们将 2009 年以前的实际转移支付数据，与当年一般预算支出收入

之差进行了对比，发现偏差较小，平均约偏离 13%。同时，我们还针对此数据缺陷，进行了

两项稳健性检验：第一，我们将样本区间限定在 2001-2009 年，回归结果与基准回归结果相

差不大。第二，WIND 数据库通过整理各地决算公开的数据，给出了 2010-2013 年部分城市

获得的转移支付数据，同时，我们在国家图书馆查找了 2010-2013 年各个省份的财政年鉴，

对转移支付数据做了尽可能的补充。 

第三，地级市其他经济社会指标，人口、GDP、产业结构、金融机构贷款余额、粮食产

量、人口密度、就业人员数以及财政支出结构等数据来自历年的《中国区域经济统计年鉴》。

财政供养人员数量以及基本建设支出来自《全国地市县财政统计资料》。 

第四，地级市的地理特征：海拔、坡度、河流湖泊面积来源于中国科学院资源环境数据

云平台。我们根据地级市经纬度计算了地级市与最近海岸线的距离。 

第五，市场化程度，使用地级市所在省份的 2001 年市场化指数度量。数据来自樊纲等

（2003）编制的《中国市场化指数报告》。 

                                                             
47 2014 年以前，尽管存在财政部代发代还和地方自发、财政部代还的地方政府债券，但是不计入地方政

府赤字，而且金额一般较小。 
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为了消除价格因素的影响，我们使用 GDP 平减指数将各项价格可变指标调整为以 2001

年价格计价的水平。为了剔除极端值的干扰，我们将主要变量最高和最低的 1%样本进行了

缩尾处理。由于西藏自治区的样本缺失较为严重，数据不含西藏自治区所辖地级市。同时，

由于行政级别和财政体制的特殊性，我们的样本中还删去了四个直辖市（北京、上海、天津、

重庆）和五个国家计划单列市（大连、青岛、宁波、深圳、厦门）。文章基准回归使用的样

本包括 296 个市共计 13 年的数据。 

 

五、 实证结果 

 

（一）基准结果 

本文的双向固定效应回归基准结果见表 1 的（1）-（3）列。其中，第（1）列汇报了仅

控制城市和年份固定效应、不加其它控制变量的结果，第（2）列进一步控制了城市初始特

征与年份虚拟变量交互项，以剔除不同特征的城市在随后各个年份所受到的差异性冲击，第

（3）列在前两列的基础上进一步加入了城市当期的人均 GDP 对数、产业结构、人均金融机

构贷款余额作为控制变量。结果表明，转移支付对房价有显著的正向影响。而且，无论控制

变量添加与否，转移支付的估计系数都较为稳定。以第 3 列系数为例，其代表的经济含义

是，城市获得人均上级转移支付增加 10%，房价将上升 0.40%。 

 

表 1  转移支付对房价的影响 

变量 

基准回归结果 稳健性检验 

（1） （2） （3） （4） （5） （6） 

基准样本 样本区间限

定为2001-

2009年 

利用Wind数

据库以及各

省财政年鉴

补充转移支

付数据 

更换房价

指标 

被解释变量：Log(房价) 

被解释变

量：房价

指数 

Log(人均转移支

付) 

0.0384*** 

（0.0108） 

0.0391*** 

（0.0107） 

0.0399*** 

（0.0108） 

0.0437*** 

（0.0123） 

0.0541*** 

（0.0122） 

0.0240* 

（0.0136） 
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人均金融机构贷款

余额 

  0.00699 

（0.00562） 

0.0154* 

（0.00871） 

0.0159*** 

（0.00605） 

0.0136 

（0.0105） 

产业结构 

  -0.0549** 

（0.0274） 

-0.0583 

（0.0366） 

-0.0460 

（0.0290） 

-0.0543 

（0.0602） 

Log(人均GDP) 

  0.0520 

（0.0439） 

0.0114 

（0.0502） 

0.0555 

（0.0454） 

0.0534 

（0.0705） 

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 

城市初始特征*年

份固定效应 

无 控制 控制 控制 控制 控制 

观测值 3722 3722 3694 2837 3227 1065 

Adj_R2 0.811 0.823 0.822 0.782 0.837 0.889 

注：***、**和*分别表示回归系数在 1% 、5% 和 10%水平显著；括号内为聚类到市的稳健标准误。

城市初始特征包括 2001 年城市的人均 GDP 对数、人口密度、平均海拔、平均坡度、是否民族自治地方、

人均粮食产量。 

 

（二）稳健性分析 

1.改变样本区间。上文提到，《全国地市县财政统计资料》的数据只更新到 2009 年，因

此 2010-2013 年的转移支付数据，我们用市级一般预算支出减一般预算收入进行近似代替。

虽然上文通过数据比较，表明这一近似替代的偏差较小，但是为了检验结果的稳健性，表 1

的第（4）列汇报了将样本时间区间限定为 2001-2009 年的结果。结果显示，估计系数与基

准回归结果相差不大。 

2.更换转移支付数据来源。WIND 数据库通过整理各地决算公开的数据，给出了 2010-

2013 年部分城市获得的转移支付数据，同时我们在国家图书馆查找了 2010-2013 年各个省

份的财政年鉴，对转移支付数据做了尽可能的补充。我们将基准回归中 2010-2013 年的转移

支付数据替换为补充的转移支付数据，2001-2009 年转移支付仍然利用《全国地市县财政统

计资料》的数据。结果汇报于表 1 的第（5）列，得到的结果与基准回归结果相似。 

3.更换房价指标。表 1 的第（6）列汇报了使用 Fang et al.（2016）计算得到的房价指数

作为被解释变量的结果。结果显示，转移支付对房价有显著的提升作用。使用 Fang et al.（2016）

得到的估计系数略小于表 1（1）-（3）列中使用统计年鉴房价数据得到的基准结果。当然，

两套数据覆盖的样本范围有所不同，Fang et al.（2016）所覆盖的 123 个城市，在全国 300 多
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个城市当中，属于规模较大的城市，因而此处得到的估计系数与表 1（1）-（3）列的结果并

不直接可比。 

   （三）使用工具变量解决内生性问题 

估计转移支付对房价的影响，还面临转移支付的内生性问题。通常低房价的地区其经济

发展水平亦不高，上级政府可能对房价较低的城市给予更多的转移支付，由此导致估计的偏

误。我们用初始年份每个城市在省内发展水平排名与省内各市获得的上级转移支付总额的交

互项，作为城市转移支付的工具变量。初始年份每个城市在省内发展水平排名，是指 2001

年每个城市在本省各市当中的人均 GDP 排名。其背后的逻辑是，省内各市获得的转移支付

总额对某个具体的城市来说是一种外生的宏观冲击，上级在分配转移支付时偏向经济欠发达

地区的政策导向，可以被看作是这种宏观冲击的微观传导渠道。当一个省的转移支付总额扩

大时，省内欠发达城市获得的转移支付规模扩大更为明显。这种构造工具变量的方式借鉴了

Nakamura & Steinsson（2014）等的思路，是一种 Bartik 工具变量。该工具变量很大程度上

满足外生性的条件。我们使用初始年份（2001 年）的城市经济发展水平排名，而不是当年排

名，初始排名不受样本区间内当期转移支付的影响。初始经济发展水平排名即使对当前房价

有直接影响，作为城市固有因素，也已经被城市固定效应所吸收。同时，初始经济发展水平

排名即使对当前房价产生随时间而变的效应，也已经被实证方程中已放入的城市人均 GDP

对数与年份虚拟变量的交互项（𝑍𝑖 ∗ 𝜇𝑡项）所控制。 

具体而言，使用工具变量的一阶段回归模型如下： 

ln(𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟𝑖𝑡) = 𝛼 + 𝜃 ln(𝑡𝑜𝑡𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑖𝑝𝑡 × 𝑟𝑎𝑛𝑘𝑖) + 𝜆𝑋𝑖𝑡 + 𝛿(𝑍𝑖 ∗ 𝜇𝑡) + 𝛾𝑖 + 𝜇𝑡 + 𝜀𝑖𝑡   （17） 

其中，𝑡𝑜𝑡𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑖𝑝𝑡表示在第 t 年 i 市所在的 p 省内各市获得的上级转移支付总和，𝑟𝑎𝑛𝑘𝑖

表示 2001 年城市 i 在本省各市中的人均 GDP 排名。其他控制变量与公式（15）一致。如果

一阶段成立，系数𝜃将为正，上级转移支付总额扩大时，一个城市的初始发展水平排名越靠

后，该城市获得的转移支付金额增幅就越大。 

表 2 汇报了使用工具变量的回归结果。第（1）列和第（2）列汇报了二阶段结果，第（3）

列和第（4）列汇报了一阶段结果。一阶段估计结果显示，工具变量与转移支付有显著的正

相关关系，F 统计量达到了 500 以上，说明不存在弱工具变量问题。二阶段估计结果显示，

转移支付对房价有显著的正向影响。以第（2）列系数为例，其代表的经济含义是，城市获

得人均上级转移支付增加 10%，城市房价会上升 0.99%。这一系数大约是 OLS 估计系数的

2-3 倍。这表明，OLS 回归由于未处理内生性的问题，低估了转移支付的资本化效应。 

 



公共经济评论                                                  2022 年第 07-08 期 

71 

表 2  工具变量法的估计结果 

变量 

（1） （2） （3） （4） 

二阶段回归 一阶段回归 

被解释变量：Log(房价) 被解释变量：Log(人均转移支付) 

Log(省内各市总转移支付*城市初

始发展水平排名) 

  0.885*** 

（0.0369） 

0.875*** 

（0.0377） 

Log(人均转移支付) 

0.0957*** 

（0.0260） 

0.0989*** 

（0.0265） 

  

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 

城市初始特征*年份固定效应 控制 控制 控制 控制 

城市随时间可变控制变量 不控制 控制 不控制 控制 

观测值 3722 3694 3722 3694 

KP-F值 575.469 538.522   

Adj_R2   0.953 0.953 

注：***、**和*分别表示回归系数在 1% 、5% 和 10%水平显著；括号内为聚类到市的稳健标准误。

城市初始特征包括 2001 年城市的人均 GDP 对数、人口密度、平均海拔、平均坡度、是否民族自治地方、

人均粮食产量。城市随时间可变控制变量包括人均金融机构贷款余额、产业结构和 Log(人均 GDP)。 

 

（四）转移支付资本化率的测算 

上文的实证结果表明，转移支付对当地房价有显著的正向影响，即转移支付存在资本化

效应。我们进一步计算了转移支付的资本化率，明确转移支付资金在多大程度上转化到了房

价上升中。由上文估计出的转移支付对房价的提升作用（估计系数𝛽），可以使用如下公式计

算转移支付的资本化率： 

𝑐𝑎𝑝𝑖𝑡𝑎𝑙𝑖𝑧𝑎𝑡𝑖𝑜𝑛 𝑟𝑎𝑡𝑒 =
𝛽%×𝑎𝑣𝑒𝑟𝑎𝑔𝑒 ℎ𝑜𝑢𝑠𝑖𝑛𝑔 𝑝𝑟𝑖𝑐𝑒×𝑎𝑣𝑒𝑟𝑎𝑔𝑒 𝑝𝑒𝑟 𝑐𝑎𝑝𝑖𝑡𝑎 𝑙𝑖𝑣𝑖𝑛𝑔 𝑠𝑝𝑎𝑐𝑒

(𝑎𝑣𝑒𝑟𝑎𝑔𝑒 𝑝𝑒𝑟 𝑐𝑎𝑝𝑖𝑡𝑎 𝑡𝑟𝑎𝑛𝑠𝑓𝑒𝑟×1%)/𝑟
    （18） 

其中 average per capita transfer 为各城市获得人均转移支付的平均值，average housing 

price 是各城市房价的均值，average per capita living space 是各城市人均居住面积的平均值。

r 为折现率，我们分别计算折现率为 0.03、0.04、0.05 下的资本化率。𝛽为表 2 所估计出的转

移支付的系数。由于表 2 的回归中，转移支付和房价均取了对数，因此意味着转移支付增长

1%，房价增长𝛽%。（18）式中 average per capita transfer× 1%是将人均转移支付增长 1%换算
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为人均转移支付金额增加多少元，将其除以贴现率𝑟得到未来各期人均转移支付增长金额累

计折现值。分母𝛽%× 𝑎𝑣𝑒𝑟𝑎𝑔𝑒 ℎ𝑜𝑢𝑠𝑖𝑛𝑔 𝑝𝑟𝑖𝑐𝑒 × 𝑎𝑣𝑒𝑟𝑎𝑔𝑒 𝑝𝑒𝑟 𝑐𝑎𝑝𝑖𝑡𝑎 ℎ𝑜𝑢𝑠𝑖𝑛𝑔 𝑎𝑟𝑒𝑎是转

移支付增加所带动的人均房产价值的增加金额。实证分析使用的样本中，商品房平均销售价

格的均值为 1876.5 元/平米，人均转移支付的均值为 947.9 元/人。人均住房面积的均值为 31.8

平米/人，数据取自 CEIC 数据库。 

表 3 汇报了使用不同折现率计算的转移支付资本化率。第（1）列使用的是表 2 第 1 列

中不加控制变量估计出的𝛽，第（2）列使用的是表 2 第 2 列加入控制变量后估计出的系数

𝛽。在不同的折现率下，资本化率都未超过 1，在 0.3 左右，这一结果与前文理论分析得到的

结论相符。Hilber et al.（2011）和 Allers & Vermeulen（2016）分别计算了英国和荷兰转移支

付的资本化率，结果显示资本化率均达到 1。中国的转移支付资本化率远小于 1，根据前文

的理论分析，可能有如下原因：第一，我国的户籍制度对人口流动产生了限制，导致劳动力

不能依照自身福利完全自由选择居住地。第二，地方政府并未将转移支付全部用于供给公共

品，而是部分用于了行政管理消耗。第三，样本区间内我国处于快速城镇化进程当中，土地

和住房供给仍然具有一定的弹性。 

 

表 3   转移支付的资本化率 

 （1） （2） 

系数 0.096 0.099 

r=0.03 0.181 0.187 

r=0.04 0.242 0.249 

r=0.05 0.302 0.312 

 

六、 异质性分析 

 

（一）土地供给约束 

根据命题 2，转移支付对城市房价的推动作用大小，会因城市土地供给弹性大小而异。

如果一个地区的可开发土地有限，住房供应缺乏弹性，该地区转移支付的资本化效应会更强。

我们使用可开发土地面积占城市总土地面积的比重来衡量城市的土地供给弹性。可开发土地

占比越大，该地区住房供给弹性越大。表 4 第（1）列的估计结果显示，转移支付与土地供

给弹性的交互项系数显著为负。这表明，城市的住房供给弹性越小，转移支付对房价的正向

影响越大。这验证了命题 2 的理论推断，转移支付增加了当地公共品，从而对人口产生吸引
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力，当地居民对住房的需求上升，如果住房供给受限，那么房价上升幅度就会较高。 

    （二）人口流动性 

根据命题 3，转移支付对城市房价的推动作用，还会因人口跨地区流动性的高低而异。

转移支付带来房价上涨，是因公共品增加或就业机会增加从而吸引人口流入。我们使用两个

指标度量区域人口流动性的差异：首先，地理位置是影响城市对人口吸引力的重要因素。由

于地形、历史、气候和经济发展水平的关系，中国人口更多分布在沿海地区。因而越靠近内

陆的城市，其对人口吸引力越低。即使这些地区转移支付增加、公共品提供水平提升，由于

人口流入意愿较低，转移支付资本化的效应也就越低。因此，我们使用城市到离其最近海岸

线的距离来刻画当地的人口流动强度，距离海岸线越远，人口流动性越低。第二，我们还使

用期初（2001 年）城市人口密度作为人口流动性的衡量指标，城市初始的人口密度越低，意

味着该地区的自然宜居性较差，对人口的吸引力较低，人口流动性也就较低。 

我们将上述变量与转移支付的交互项加入模型（15）中，结果报告于表 4 第（2）、（3）

列。结果显示，转移支付与城市到海岸线距离的交互项系数显著为负，与期初人口密度的交

互项系数显著为正。这验证了命题 3 的理论推断，人口流动性越强，转移支付的资本化效应

越高。 

（三）地方政府对居民福利的重视程度 

根据命题 4 的结论，转移支付增加对公共物品的影响具有不确定性，这种不确定性取决

于地方政府对居民福利的重视程度。一个地区获得的转移支付增加，地方政府增加的财力，

可能用于官员自身的消耗性支出，也可能用于公共品的支出，两者的相对比例取决于地方官

员对居民福利的重视程度。如果地方政府越重视居民福利，而不是扩张行政管理支出、提升

官员自身消费，那么转移支付资金将在更大比例上转化为当地公共品的提升，从而更能吸引

人口流入，带动房价上涨。 

为了对命题 4 进行实证检验，我们使用两个指标度量地方政府对居民福利的重视程度：

第一个指标是 2001 年各市人均财政供养人口，该指标越高，地方政府越重视扩张行政管理

经费，对居民福利重视程度越低；周黎安和陶婧（2009）用该指标衡量地方政府规模，发现

其与地方政府官员腐败之间存在正向关联。第二是 2001 年各市所在省份的市场化指数，随

着市场化进程的推进，地方政府对市场主体的利益更为重视，因而该指数越高，表明地方政

府对居民福利越重视。表 4 第（4）、（5）列汇报了加入两个交互项的工具变量估计结果，人

均转移支付与人均财政供养人口交互项的系数显著为负，与市场化指数交互项的系数显著为

正，验证了命题 4 的理论推断：地方政府如果越重视居民福利、而不是行政消耗，转移支付
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对房价的正向效应就较大。 

    

表 4  异质性分析（2SLS） 

变量 

（1） （2） （3） （4） （5） 

被解释变量：Log(房价) 

Log(人均转移支付)*可

开发土地面积占比 

-0.0560** 

（0.0274） 

    

Log( 人 均 转 移 支

付)*log(与海岸线距离) 

 -0.0120*** 

（0.00414） 

   

Log(人均转移支付)*人

口密度 

  0.0598*** 

（0.0171） 

  

Log(人均转移支

付)*log(人均财政供养

人口) 

   -0.112*** 

（0.0229） 

 

Log(人均转移支付)*市

场化指数 

    0.0269*** 

（0.00354） 

Log(人均转移支付) 

0.106*** 

（0.0327） 

0.164*** 

（0.0388） 

0.0433 

（0.0280） 

0.702*** 

（0.132） 

0.0097 

（0.0273） 

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 

城市随时间可变控制变

量 

控制 控制 控制 控制 控制 

观测值 3694 3694 3694 3694 3694 

注：***、**和*分别表示回归系数在 1% 、5% 和 10%水平显著；括号内为聚类到市的稳健标准误。

城市随时间可变控制变量包括人均金融机构贷款余额、产业结构和 Log(人均 GDP)。 

 

七、 机制分析 

 

转移支付会导致房价的提高，很大的原因在于政府获得转移支付后，会增加公共支出，

从而提高当地居民的生活质量或增加就业岗位，进而吸引人口流入或减缓人口流出，住房需

求上升，在土地供给的限制下，造成房价的上涨。为了检验转移支付对房价的这种影响机制，

本文首先检验了转移支付对人口流入的影响。使用常住人口口径，更能反映人口流入情况。
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但由于年鉴中仅能获取历年的城市户籍人口，因此我们仅能用户籍人口作为城市人口的衡量

指标。表 5 第（1）列汇报的结果显示，转移支付促进了城市户籍人口的提升。对于人口净

流入地而言，通常常住人口口径大于户籍人口口径，因此我们认为表 5 第（1）列估计的是

转移支付对人口流入影响的下限。进一步地，我们检验了转移支付对当地就业机会增长的影

响。表 5 第（2）列显示，转移支付对城镇单位就业人数具有显著正向影响。 

转移支付吸引人口流入（或减缓人口流出），部分也是因为转移支付转化成为当地的公

共服务。有关公共服务会提升房价已经得到广泛的研究。根据 Tiebout（1956）的“公共支出

理论”和 Oates（1969）对税收和公共服务资本化到房价中的研究，公共服务通过不同地区间

居民“用脚投票”的方式资本化于房地产市场，进而支撑了高房价（梁若冰和汤韵，2008）。 

首先，民生性公共品的增加，直接提高了当地对人口的吸引力。为此，我们检验了转移

支付对当地民生性公共支出的影响，表 5（3）-（6）列汇报了使用一般公共预算支出、教育

支出以及医疗卫生支出进行回归分析的结果，均显著为正。由于 2007 年进行了政府收支分

类科目的改革，为了前后口径的统一，在检验转移支付与政府民生性公共支出部分我们使用

的样本时间区间为 2007 年-2013 年。从中可见，转移支付增加了一般公共预算支出，其中教

育、医疗支出均有所增长。接着我们检验了转移支付对当地生产性公共支出的影响，由于财

政基本建设支出科目仅能获取 2006 年及之前年份的数据，因此在检验转移支付与生产性公

共支出部分我们使用的样本时间区间为 2001 年-2006 年。表 5 第（6）列的结果显示，转移

支付会带动城市政府基本建设支出的增加。 

 

表 5  机制检验：转移支付对城市人口、就业及公共支出的影响（2SLS） 

变量 

（1） （2） （3） （4） （5） （6） 

Log(城市

人口) 

Log(城镇单

位就业人员

数) 

Log(一般预

算支出) 

Log(教育支

出) 

Log(医疗卫

生支出) 

Log(基本建

设支出) 

Log(人均转移支付) 

0.0384*** 

（0.0112） 

0.0862** 

（0.0398） 

0.235*** 

（0.0327） 

0.136*** 

（0.0373） 

0.173*** 

（0.0490） 

0.376** 

（0.187） 

城市固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 

年份固定效应 控制 控制 控制 控制 控制 控制 

城市随时间可变控

制变量 

控制 控制 控制 控制 控制 控制 
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观测值 3694 3363 1997 1997 1997 1513 

注：***、**和*分别表示回归系数在 1% 、5% 和 10%水平显著；括号内为聚类到市的稳健标准误。

城市随时间可变控制变量包括人均金融机构贷款余额、产业结构和 Log(人均 GDP)。 

 

八、 结论与政策启示 

 

本文的理论和实证分析表明，转移支付提升了地区房价，产生了资本化效应。住房供给

弹性越小、人口流动性越高的地区，转移支付的资本化率越高。转移支付产生资本化效应的

机制在于，转移支付提升地方公共品水平，从而带来人口流入、增加住房需求，在有限的土

地供给约束下，房价就会上涨。 

转移支付产生资本化效应，意味着转移支付不仅通过公共品提升直接影响居民福利，还

会通过资本化效应间接影响居民福利。具体来说，对于当地初始无房的居民，房租和房价上

涨会造成生活成本上升，间接福利效应为负；对于初始拥有一套住房的居民，房产价值的上

升与生活成本的上升相抵消，间接福利效应为零；对初始拥有多套房的家庭，房产增值超过

生活成本的上升，间接福利效应为正。这意味着，转移支付产生了福利分化效应，初始持有

房产越多的居民，受惠于转移支付的幅度越大。因此，如果转移支付的资本化率越高，居民

间的福利差距就会进一步被拉大。 

习近平总书记在党的二十大报告中指出，中国式现代化是实现全体人民共同富裕的现代

化，要坚持以人民为中心的发展思想。转移支付的资本化和福利分化效应导致财政资金未惠

及低收入人群，不利于共同富裕目标的实现。因此从促进共同富裕、真正惠及低收入人群的

目标上，在利用转移支付改善落后地区公共服务的同时，应该采取措施，防止转移支付过度

资本化。具体而言，本文有以下政策建议： 

第一，对于转移支付重点投向的地区，要加大住宅用地供应，让土地供应的增加匹配人

口流入的增加，削弱转移支付的资本化效应。根据本文的理论与实证研究，土地供给或住房

供给的弹性越小，转移支付的资本化程度越高。长期以来，地方政府在城镇建设用地供应结

构上，偏向用低价供应大量工业用地，但在住宅用地供应上存在惜售、抬价的现象。要建立

住房、土地与人口流动的联动机制，切实提高人口流入地区的住宅用地供应。值得注意的是，

本文研究结论不仅适用于中央对各地区的转移支付，也适用于省对市、市对区县的转移支付。

以大城市为例，市级政府对财力薄弱的郊区县加大转移支付力度，促进郊区县与中心城区公

共服务均等化的同时，应该同步加大郊区县的住宅用地供应，让郊区县的土地供应与人口流

入相匹配，最大限度地削弱转移支付的资本化效应。 
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第二，在加大以地区为目标对象的政府间转移支付的同时，应该进一步完善直接以人为

目标对象的对居民转移支付，加大对欠发达地区低收入人群的精准帮扶。以地区为目标对象

的政府间转移支付以实现各地区公共服务的均等化为宗旨，用于提供教育、医疗、基础设施

等地区居民普遍可享受的公共服务，这些公共服务提高了地区吸引力，带来人口流入，但也

提高了当地房价水平。而以人为目标对象的对居民转移支付，主要用于完善社会保障制度，

保障困难群众的基本生活。对居民转移支付，不会因提升地区吸引力而产生资本化效应，而

且能够精准帮扶，更好地实现社会保障托底的作用。我国已经建立了全世界最大的社会保障

体系，未来应该进一步织密社会保障安全网。以城乡低保对象、特殊困难人员、低收入家庭

为重点，健全常态化帮扶机制，提高社会救助力度和精准性。应该将更多的社会保障事权和

支出责任提升到中央或省层面，以更好地促进社会保障待遇的公平性，确保以居民为目标对

象的转移支付精准直达到居民个人。实现养老保险的全国统筹，推进医疗保险、失业保险实

现省级统筹，也是其中应有的重要举措。 

第三，对于转移支付重点投向的地区，应该同步大力推进保障性住房建设，着力解决困

难群体和新市民住房问题，在住有所居上持续用力，让低收入家庭免受转移支付资本化效应

的不利影响。同时，应该注重对房地产市场实施科学、精准调控，坚持“房子是用来住的、

不是用来炒的”这一定位，加快构建多主体供给、多渠道保障、租购并举的住房制度。夯实

城市政府主体责任，充分利用信贷、税收等调节工具，遏制投资投机性需求。加强房地产金

融调控，严格控制资金违规流入房地产市场。 
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Summary: One major objective of intergovernmental fiscal transfers is to narrow the 

horizontal fiscal gap and then equalize the level of public services among each region. Since the 

1994 tax-sharing reform, the central government has centralized fiscal revenues, while expenditure 

assignments have not been centralized accordingly. The main responsibility for providing public 

goods and services remains concentrated within sub-national governments. Therefore, the scale of 

fiscal transfers from the central government to localities has been expanding, and at the same time, 

the distribution is increasingly tilted toward the less developed regions in central and western China. 

Fiscal transfers increase the provision of public goods in less developed regions, directly 

enhancing the overall welfare of local residents and narrowing the gap in public services with 

developed regions. However, from the perspective of promoting common prosperity, fiscal transfers 

should most benefit the poor in less developed regions, and also narrow the income and wealth gap 

within less developed regions. This paper proposes that fiscal transfers, through the capitalization 

effect, have an indirect divergence effect on the welfare of local residents, which makes it difficult 

for fiscal transfers to benefit poor people in less developed regions and is not conducive to narrow 

the income and wealth gap of local residents. 

This paper first constructs a theoretical model to clarify the capitalization effect and welfare 

divergence effect of fiscal transfers. Whether fiscal transfers are used to increase livelihood or 

productive public goods, they will enhance urban attractiveness, promote population inflow or slow 

down population outflow, and thus increase local housing demand. Because of land and housing 

supply constraints, fiscal transfers will lead to higher local real estate prices and higher rent prices. 

This process implies that transfers are eventually capitalized into rents and house prices, which then 

has a divergence effect on the welfare of different residents: residents who initially hold more 
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property benefit more from the fiscal transfers due to higher house prices. Households without a 

house experience a reduction in benefits due to higher housing costs. The degree of capitalization 

of fiscal transfers depends on the elasticity of local housing supply and the mobility of the population. 

Then, this paper empirically tests the capitalization effect of fiscal transfers using municipal-

level data in China. The empirical results find that fiscal transfers significantly raise urban house 

prices. We obtain that the capitalization rate of fiscal transfers is around 0.3, implying that 30% of 

the fiscal transfers are capitalized into the house price. Also, consistent with the inference of the 

theoretical model, the less elastic the housing supply and the more mobile the population, the larger 

the capitalization effect of fiscal transfers and, furthermore, the greater the divergent effect on 

residents' welfare. The empirical part also tests the mechanisms of the capitalization effect. We find 

that fiscal transfers can raise the level of local public goods and thus bring about population inflow 

and increase housing demand. The data used in the empirical part are mainly obtained from various 

statistical yearbooks, fiscal information, and other data disclosure platforms. 

The divergent effect of fiscal transfers on the welfare of the population leads to the fact that 

fiscal transfers are not conducive to reduce income and property gaps. Therefore, the following 

measures should be taken to prevent excessive capitalization of fiscal transfers: First, increase the 

supply of residential land which matches the increase in population inflow and weakens the 

capitalization effect of fiscal transfers. Second, increase regulation of the real estate market, curb 

the demand for speculative property acquisition, and increase the construction of subsidized housing, 

so that low-income households are protected from the negative effects of the capitalization of fiscal 

transfers. Third, in addition to intergovernmental transfers targeting regions, it is also necessary to 

establish fiscal transfers to residents targeting people directly, and to increase the precise assistance 

to the poor in less developed regions.  

This paper contributes to the literature in three dimensions: (1) we construct a theoretical model 

to argue the mechanism of the action of transfer capitalization; (2) we further elaborate the divergent 

effects of capitalization on residents' welfare and discuss its adverse impact on promoting common 

prosperity; (3) we obtain theoretically and empirically that the degree of transfer capitalization 

depends on local housing supply elasticity and population mobility. 

Keywords: Fiscal Transfers; Cost of Living; Capitalization; Welfare Divergence 
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