公众参与的减排效应
——来自环保热线开通的证据

何凡  张静堃  范子英

目录
附录Ⅰ 同期干扰因素与政策排除	1
附录Ⅱ 替换核心变量衡量方式	4
附录Ⅲ 基于标准双重差分模型的稳健性检验	5
附录Ⅳ 排除企业迁移和其他环保热线干扰	6






《经济学》（季刊）                                                               2024年第3期
[bookmark: _Toc164840671]
附录I 同期干扰因素与政策排除
在样本期内，可能同时发生了其他政策影响企业排污，这可能使得我们估计的结果并非环保热线的效应，因此有必要进行排除。在此，我们通过直接控制样本期间内其他可能干扰本文结果的因素和政策，或者剔除受其他干扰因素、政策影响的样本进行稳健性检验。具体内容如下：
第一，官员特征。在基准回归中我们加入了大量企业特征和城市社会经济指标，以控制其他混杂因素对本文结果的干扰。但除这些因素外，城市的官员特征也可能对本文结果造成干扰。具体而言，一个城市是否开通环保热线以及开通环保热线的时间前后可能与当地官员的环境偏好紧密相关，而官员的环境偏好又可能影响当地环境监管力度。因此，本文估计得到的结果可能仅仅反映的是当地官员特征的影响，而非环保热线的效果。为此，我们在基准回归的基础上进一步控制了市委书记的年龄、是否本地官员和是否面临晋升压力三个特征变量。[footnoteRef:0]表I1列（1）报告了控制住官员特征后的估计结果，可以发现Hotline变量系数依然显著为负，且大小与基准结果相近，表明本文结论受官员特征的影响较小。 [0:  城市市委书记特征变量源于作者手工收集和整理。在回归分析中，我们对市委书记年龄做对数化处理，而是否面临晋升压力的衡量则参照汪峰等（2020）年做法，将截止样本年份时在该职位任职超过3年以上的市委书记视为面临晋升压力的官员，赋值为1，否则视为尚未面临晋升压力的官员，赋值为0。] 

第二，市长热线。除环保热线外，在样本期间内部分城市还先后开通了“12345”政务服务便民热线，又被称为市长热线，主要接受公众对政府政策和公共服务信息的咨询，对政府管理服务的意见、建议和表扬和对政府行政职能范围内事项的求助，其中也少量涉及到对影响公众生活，危害公共安全事务的举报，如环境污染等，从而可能导致本文估计出的系数并非反映的是环保热线的作用。[footnoteRef:1]类似地，我们通过收集环保热线开通方式进一步整理了不同年份城市是否开通了市长热线，并将其进行控制。表I1列（2）结果显示，控制住市长热线后，本文基准结论依然成立。 [1:  资料显示，拨打市长热线反映的问题主要集中在物业管理、施工管理和卫生安全领域，环境问题占比非常小（陈锋和宋佳琳，2021）。] 

[bookmark: _Hlk164796492][bookmark: _Hlk164796497]第三，同期环境监管政策。在样本期间内，我国还出台了多项环境监管政策。其一，“两控区”政策。为排除这一政策干扰，我们在基准回归的基础上加入了反映“两控区”政策影响的双重差分变量，即是否属于“两控区”城市乘以时间上“两控区”政策是否正式生效，参照史贝贝等（2017）做法，我们将2000年视为“两控区”政策正式生效的年份。其二，清洁生产标准。为提高资源利用效率，降低污染排放，我国在2003-2007年陆续在不同行业实施了清洁生产标准。为排除这一政策干扰，我们在基准回归基础上加入了反映清洁生产标准实施的交错型双重差分变量，将实施清洁生产标准的行业赋值为1，否则为0。其三，“十一五”环保规划。该规划确立了我国在“十一五”期间的减排目标，并将其逐级分解至地方政府，且与地方官员政绩考核挂钩。为排除该政策的影响，参考韩超等（2017）思路，我们构建了每个地区受“十一五”规划影响的环境规制程度，然后与“十一五”是否正式实施的时间虚拟变量相乘，并将其放入基准回归模型中进行控制。其四，环保重点城市。2002年底国务院确定了113个城市为大气污染防治重点城市，限期实现空气质量达标。同样地，我们构建了反映环保重点城市影响后果的双重差分模型放入基准回归模型中。其五，环境规制垂直管理。1994年以来，我国部分地级市还陆续实施了环境保护部门垂直管理体制改革，为排除这一政策对结果的干扰，我们还剔除了我们样本期间内实施环保部门垂直改革的城市样本。表I1列（3）-列（7）依次报告了控制上述环境监管政策后的估计结果，可以发现Hotline变量系数始终显著为负，说明同期环境监管政策对本文结果干扰较小。
[bookmark: _Hlk164796504][bookmark: _Hlk164796535]第四，贸易自由化。既有研究发现加入WTO会影响企业排污（陈登科，2020），而环保热线的开通也主要集中在2001年之后，本文估计结果可能受到贸易自由化的影响。为此，本文参考Lu and Yu（2015）做法，在地级市层面构建受各个城市受加入WTO冲击的差异，[footnoteRef:2]然后乘以时间上是否加入WTO的虚拟变量，由此构成衡量不同地区受加入WTO影响差异的双重差分变量。由于我国是在2001年底加入WTO，因此我们以2002年区分时间上是否加入WTO。表I1列（8）表明，本文结论不受贸易自由化的影响。 [2:  衡量各个城市受加入WTO影响差异的思路如下：由于加入WTO之前不同城市产业结构存在差异，其面临的关税也不同，因此我们可以根据每类产业的关税和每个城市产业结构占比加权计算出每个城市在加入WTO之前的平均关税。由于加入WTO我国做出了削减关税的承诺，而之前关税越高的产业削减的幅度越大，因此那些加入WTO之前城市平均关税越高的城市受到的冲击也越大。在计算过程中我们使用1998-2000年中国工业企业数据和关税数据加权计算得到加入WTO之前城市平均关税的均值。] 

第五，撤县设区改革。在本文样本期间内还发生了较大规模的撤县设区改革，研究表明，撤县设区改革会影响市级政府的财政职权，从而可能影响其环境监管。为此，我们手动收集了样本期间内发生撤县设区改革的城市，并根据城市撤县设区改革时间设定交错型双重差分变量加以控制。表I1列（9）显示，本文基准结果依然成立。[footnoteRef:3] [3:  如果该地级市内至少一个地区实施撤县设区，则视为发生撤县设区改革的城市。在样本期间内，少量城市下属的地区发生了多次撤县设区改革，我们将第一次改革时间作为该城市第一次实施撤县设区的时间。] 

[bookmark: _Hlk164796544]第六，农业税改革。2005年我国还大规模取消了农业税，从而可能通过加剧地方财政压力进而影响当地环境监管。为此，本文参考Chen（2017）做法，构建反映不同城市受农业税取消的双重差分变量。具体地，我们首先计算了取消农业税之前不同城市财政收入对农业税的依赖程度，然后乘以时间上是否取消农业税的虚拟变量。最后，我们将二者交乘并放入基准回归模型中以控制农业税取消的影响。表I1列（10）显示，农业税取消并不会影响本文基准结论。
除上述干扰因素和政策外，在本文样本期间内不同地区和行业也可能实施某些环保政策，受限于数据我们无法控制住所有可能的干扰政策和因素。为此，我们参照既有文献的普遍做法，在模型中同时控制城市与年份趋势交互固定效应及行业-年份联合固定效应。[footnoteRef:4]表I1列（11）中Hotline变量依然显著为负，表明本文结论具有较高的稳健性。 [4:  参照既有文献做法，我们使用企业两位数行业代码区分行业类别（陈登科，2020；韩超等，2020）。] 
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表I1 干扰因素与政策排除
	　
	（1）
	（2）
	（3）
	（4）
	（5）
	（6）
	（7）
	（8）
	（9）
	（10）
	（11）

	　
	官员特征
	市长热线
	“两控区”
	清洁生产
标准
	“十一五”环保
	环保重点
城市
	环保
垂管
	WTO
	撤县设区
	农业税
取消
	其他

	因变量：企业二氧化硫排放强度对数

	Hotline
	-0.0433**
	-0.0404***
	-0.0407***
	-0.0406***
	-0.0409***
	-0.0413***
	-0.0562**
	-0.0405**
	-0.0411***
	-0.0410***
	-0.0347**

	
	(0.0168)
	(0.0156)
	(0.0156)
	(0.0156)
	(0.0155)
	(0.0157)
	(0.0236)
	(0.0158)
	(0.0156)
	(0.0159)
	(0.0161)

	书记年龄对数
	0.1344**
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	
	(0.0580)
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	书记是否本地
	0.0000
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	
	(0.0145)
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	书记面临晋升压力
	-0.0141
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	
	(0.0105)
	
	
	
	
	
	
	
	
	
	

	其它影响因素
	—
	-0.0091
	-0.0134
	-0.0049
	-0.0049
	-0.0075
	—
	0.0229
	-0.0193*
	0.1160
	—

	
	—
	(0.0171)
	(0.0106)
	(0.0103)
	(0.0081)
	(0.0140)
	—
	(0.0638)
	(0.0115)
	(0.2879)
	—

	企业控制变量
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是

	城市控制变量
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是

	企业固定效应
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是

	年份固定效应
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是

	省份-年份固定效应
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是
	是

	城市-年份趋势固定效应
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	是

	行业-年份固定效应
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	否
	是

	观测值
	76,875
	80,845
	80,845
	80,845
	80,845
	80,845
	50,330
	80,566
	80,845
	80,845
	80,845

	R-squared
	0.4537
	0.4536
	0.4536
	0.4536
	0.4536
	0.4536
	0.4557
	0.4544
	0.4536
	0.4536
	0.4568


注：括号内为在城市-年份层面聚类估计的稳健标准误。*、**、***分别表示在10%、5%和1%水平下统计显著。

[bookmark: _Toc164840672]附录II 替换核心变量衡量方式
[bookmark: _Hlk164796574]我们还通过替换基准回归模型中的核心变量进行稳健性检验，以保证我们的回归结果不受变量特定衡量方式的影响。一是在基准回归中我们对企业二氧化硫排放强度做了对数化处理，在此我们直接使用水平值，不做对数化处理进行分析。二是中国工业企业数据库和中国企业污染排放数据库中都公布了企业工业总产值，二者数值接近但仍然存在一定的差异。基准回归中我们使用的是企业二氧化硫排放数量除以中国工业企业数据库中公布的企业工业总产值，在此我们将其替换为中国企业污染排放数据库中公布的企业工业总产值计算企业二氧化硫排放强度，并取对数。三是参照陈登科（2020）做法，使用企业工业增加值计算企业二氧化硫排放强度，并取对数。四是替换核心解释变量衡量方式，在基准回归中我们没有考虑各地开通环保热线的具体月份，事实上，根据我们的搜集，有少量城市明确记录了当地开通环保热线的具体月份。为进一步验证本文结论的稳健性，在此我们将明确记录下半年开通环保热线的城市其开通时间顺延至下一年，生成新的核心解释变量Hotline2。表II1列（1）-列（4）依次报告了上述四种替换核心变量衡量方式的估计结果，发现本文结论依然成立，环保热线开通带来的公众参与确实发挥了减排效应。[footnoteRef:5] [5:  考虑到样本中不取对数的企业二氧化硫排放强度均值为0.69，表II1列（1）结果还意味着环保热线的开通显著降低了企业27%（0.046/0.169*100%）的二氧化硫排放强度，与基准结果相近。] 

表II1 替换核心变量衡量方式
	　
	（1）
	（2）
	（3）
	（4）

	因变量：企业二氧化硫排放强度对数

	Hotline
	-0.0467***
	-0.0356***
	-0.0371***
	

	
	(0.0157)
	(0.0133)
	(0.0141)
	

	Hotline2
	
	
	
	-0.0116*

	
	
	
	
	(0.0061)

	企业控制变量
	是
	是
	是
	是

	城市控制变量
	是
	是
	是
	是

	企业固定效应
	是
	是
	是
	是

	年份固定效应
	是
	是
	是
	是

	省份-年份固定效应
	是
	是
	是
	是

	观测值
	80,845
	80,845
	80,845
	80,845

	R-squared
	0.5087
	0.4782
	0.4699
	0.4532


注：括号内为在城市-年份层面聚类估计的稳健标准误。*、**、***分别表示在10%、5%和1%水平下统计显著。
[bookmark: _Toc164840673]










附录III 基于标准双重差分模型的稳健性检验
[bookmark: _Hlk164796585][bookmark: _Hlk164796595]最近的研究表示，基于传统的双重固定效应模型对交错型双重差分模型进行估计可能存在偏误（De Chaisemartin and d'Haultfoeuille，2020；刘冲等，2022）。换言之，虽然我们的基准结果发现“12369”环保热线的开通降低了企业二氧化硫排放，但由于我们使用传统方法进行估计，得到的结果可能不准确。为此，参照既有文献，我们将交错型双重差分模型转换为标准双重差分模型进行识别（Miller et al.，2021）。由前文政策背景介绍可知，大多数城市集中在2001年开通环保热线，为此，本文剔除在其他年份开通环保热线的城市样本，仅保留在样本期间内始终没有开通环保热线的城市样本和仅在2001年开通环保热线的城市样本，然后建立如下标准双重差分模型进行识别：

模型（1）中，是标准双重差分模型中区分实验组和控制组的虚拟变量，我们将2001年开通环保热线的城市视为实验组，赋值为1，将样本期间内始终没有开通环保热线的城市视为控制组，赋值为0。是区分政策实施前后的虚拟变量，我们将2001年及以后的样本赋值为1，否则赋值为0。其余变量和固定效应的设定与原文基准回归模型一致。系数则基于标准双重差分模型识别的环保热线开通带来的公众参与对企业污染排放的影响。
表III1报告了模型（1）的估计结果，与正文表3一致，我们通过逐步添加控制变量的方式将结果展开。可以发现，Hotline2001*Post2001变量系数始终显著为负，说明即使是使用标准双重差分模型进行识别，依然可以得出本文基准结论。[footnoteRef:6] [6:  由于处理组样本中各城市均开通了环保热线，这些城市选择开通环保热线往往出于相同的原因，相比于处理组和控制组的差异，纯处理组样本在各类经济社会变量上的差异会相对较小。因此这一结果还有助于排除环保热线开通可能存在选择性对结果的干扰。感谢审稿专家的宝贵意见。] 

表III1 标准双重差分模型估计结果
	　
	（1）
	（2）
	（3）

	因变量：企业二氧化硫排放强度

	Hotline2001*Post2001
	-0.0224***
	-0.0259***
	-0.0255***

	
	(0.0064)
	(0.0074)
	(0.0079)

	企业控制变量
	否
	是
	是

	城市控制变量
	否
	否
	是

	企业固定效应
	是
	是
	是

	年份固定效应
	是
	是
	是

	省份-年份固定效应
	否
	是
	是

	观测值
	43,382
	43,382
	43,382

	R-squared
	0.6473
	0.6493
	0.6498


注：括号内为在城市-年份层面聚类估计的稳健标准误。*、**、***分别表示在10%、5%和1%水平下统计显著。
[bookmark: _Toc164840674]








附录Ⅳ 排除企业迁移和其他环保热线干扰
首先，本文排除了企业迁移对结果的干扰。已有研究表明，环境监管可能引发污染避难所效应，致使污染企业搬迁至环境监管较弱的城市。特别地，如果环保热线的开通也会导致企业迁移，将会导致企业在处理组和控制组间发生变动，可能违背DID估计的SUTVA假设，造成结果产生偏误。[footnoteRef:7]为此，本文首先根据企业经纬度信息生成了企业所在城市是否发生变化的虚拟变量，然后参照模型（1）设置考察了环保热线开通对其的影响。表Ⅳ1列（1）显示，Hotline变量系数并不显著，说明环保热线的开通并不会导致企业跨城市迁移。为进一步排除企业迁移对结果的干扰，我们将发生了跨城市迁移的企业样本剔除重新进行检验，表表Ⅳ1列（2）结果显示Hotline变量系数依旧显著为负，说明即使环保热线开通会导致企业跨城市迁移，也并不会影响本文估计结果。 [7:  SUTVA假定指的是一个个体接受处理不会影响另一个个体的结果（Imbens and Wooldridge，2009），简言之，政策干预只影响干预组，不会对控制组个体产生溢出效应。] 

接下来，本文进一步考察了其他环保热线是否会造成干扰，这些因素可能造成本文估计结果存在高估。一方面，在开通“12369”专属环保热线前，部分城市还存在其它的环保热线，可能干扰本文估计结果。为此，我们仔细搜集了各个城市在开通“12369”环保热线前是否存在其它环保电话，然后将存在其他电话的城市样本剔除重新进行回归。[footnoteRef:8]表Ⅳ1列（3）结果显示，Hotline变量系数依旧显著为负，与基准结果一致。另一方面，除城市层面开通“12369”环保热线外，部分省级政府也开通了“12369”环保热线，且时间与城市层面开通的时间存在交错，从而可能导致本文估计结果难以真实反映城市环保热线开通的效果。为排除省级环保热线开通的干扰，我们手工收集了各省级地区开通环保热线的时间，然后将样本期间内明确没有开通环保热线的省份剔除重新进行检验，表Ⅳ1列（4）结果与基准结果一致。 [8:  据我们搜集的数据显示，样本中有15个城市在开通环保热线之前存在其他环保电话，在“12369”开通之后实现了并轨。] 

表Ⅳ1 排除企业迁移与省级保热线开通
	　
	（1）
	（2）
	（3）
	（4）

	
	排除企业迁移
	排除12369之前
的环保热线
	排除省级政府
环保热线

	因变量：二氧化硫排放强度对数

	Hotline
	0.0072
	-0.0408***
	-0.0428***
	-0.0637***

	
	(0.0071)
	(0.0157)
	(0.0165)
	(0.0244)

	[bookmark: _Hlk115962809]企业控制变量
	是
	是
	是
	是

	城市控制变量
	是
	是
	是
	是

	企业固定效应
	是
	是
	是
	是

	年份固定效应
	是
	是
	是
	是

	省份-年份固定效应
	是
	是
	是
	是

	观测值
	86,798
	80,397
	74,933
	51,016

	R-squared
	0.0527
	0.4535
	0.4574
	0.4580


注：括号内为在城市-年份层面聚类估计的稳健标准误。*、**、***分别表示在10%、5%和1%水平下统计显著。
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