
生态环保审计能促进县域低碳发展吗？*

张 华 李思璇

摘要：生态环保审计作为强化生态文明建设的一项重要环境治理政策，其碳减

排效果亟待科学评估。准确识别该政策对碳排放的因果效应，对完善以审计推动

绿色低碳发展的治理模式具有重要意义。基于 2000—2022年 2149个中国区县的

面板数据，本文借助于生态环保审计在不同县域、不同时间上的差异，采用双重差

分法识别了生态环保审计对碳排放的影响。研究发现，相比于非试点区县，试点区

县的碳排放总量和人均碳排放量有所降低，意味着生态环保审计显著降低试点区

县的碳排放水平。这一效应不仅具有持续性，并随时间不断增强。机制分析表明，

生态环保审计通过基于企业准入筛选的产业结构优化，以及绿色创新能力提升双

重渠道抑制县域碳排放。异质性分析表明，碳减排效应在西部、环境治理动机较

强、行政级别较高、协同治理壁垒较大和市场化程度较高的子样本中更加显著。本

文为更好发挥生态文明建设中政府与市场的协同作用，推动县域绿色低碳发展提

供了有益的政策启示。
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一、引言

从党的二十大报告提出“推动经济社会发展绿色化、低碳化是实现高质量发展的关键环

节”，到党的二十届三中全会对“深化生态文明体制改革”做出重要战略部署，都表明健全生态

文明建设和绿色低碳发展的新机制、新动能是当前需要深入研究的方向。生态环保审计作为

一种审计类型，以专业的审计手段和科学的评估体系，对生态资源开发利用、生态环境保护情
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况进行监督与评价，发挥着生态安全“守护者”和“经济卫士”的作用，为生态文明建设和绿色

低碳发展提供坚实保障。在此背景下，生态环保审计作为落实生态文明建设的重要政策工

具，日益展现出其制度优势与监管效能。然而，当前行政命令与市场交易主导的县域减排模

式，未能充分释放生态环保审计在碳数据核验与责任追溯中的治理效能，进而限制了县域低

碳发展的内生动力。因此，如何通过生态环保审计的制度实施，激发县域碳减排的内生动力，

已成为推动县域低碳发展的关键所在。

关于县域低碳发展的相关研究可谓汗牛充栋。已有文献探讨了能源消费（Ning et al.，
2020）、科技创新（汪旭晖、谢寻，2024）、环境规制（柯楠等，2024）、数字经济（邓荣荣、张翱

祥，2022）、数字化转型（王琳等，2023）、政府干预（余壮雄等，2020）、产业政策转型（叶光亮

等，2022）等因素对县域低碳发展的影响。也有文献将视角聚焦于低碳发展的衡量，譬如从

生产、创新、消费、环境角度切入，构建衡量低碳综合发展水平指标体系（蒋水全等，2024）；

将低碳发展的评价指标体系细分为低碳生产、低碳生活、低碳发展三个层面（张友国等，

2020）；采用碳生产率等核心指标，用以量化低碳发展的实际水平（Li et al.，2025）。还有文

献围绕低碳发展的实现方式，如推行低碳生产模式，对企业生产各环节实施污染管控（陶

长琪等，2025）；培育低碳生活习惯，强化消费者的环保理念，着力打造低碳消费的社会文化

环境（曹薇等，2023）；优化低碳能源供给结构，持续提升能源利用效率，加快清洁能源的开

发与推广（Mundaca & Markandya，2016）等角度进行分析。上述研究为理解低碳发展的影响

因素提供了深刻见解，但也忽略了基于生态文明体制改革尤其是生态环保审计这一视角的

考察。

习近平总书记在在二十届中央审计委员会第一次会议上的讲话指出“审计是党和国家

监督体系的重要组成部分，是推动国家治理体系和治理能力现代化的重要力量”。资源环

境审计作为生态文明建设推进的关键制度安排，是习近平生态文明思想在国家审计监督范

畴的具体实践体现。关于资源环境审计的微观宏观治理效应已有大量文献阐述，但仍有两

方面缺憾。一是在使用主体衡量方面，有关资源环境审计研究较多的为领导干部自然资源

离任审计（李兆东、李振覃，2023），较少考察生态环保审计。领导干部自然资源资产离任审

计，旨在对其任职期间履行自然资源资产管理与生态环境保护责任情况作出客观评价，更

关注生态环境防护以及污染防治攻坚战等重点任务方面的履职实效。相较而言，生态环保

审计更关注相关环境政策与项目的实际执行效果以及项目建设进展，二者侧重点不同。二

是在研究对象上，尽管现有文献对于资源环境审计的经济后果进行过不少研究，但现有研

究较多聚焦于资源环境审计在企业层面所产生的经济影响。资源环境审计能够显著驱动

企业的绿色转型，主要表现为促进绿色技术创新（于连超等，2022）、提升环保投资规模（蔡

春等，2021），并最终改善企业的ESG综合表现（Zhang et al.，2024），但严格的审计监管也可
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能带来合规成本的增加（Kang et al.，2023）。关于生态环保审计对宏观层面绿色发展的影响

着墨较少。近年来有少数学者考察了资源环境审计对地区绿色创新水平的促进作用（陈骏

等，2023）以及对城市经济高质量发展的影响（张瑛等，2021），但仍缺少对县域地区绿色低

碳发展的关注，尤其是实证检验。

生态环保审计作为资源环境审计体系的关键构成，是一项具有独立性与强震慑力的环

境监管政策。自 2017年起，该政策在全国分区域逐步实施。那么，生态环保审计能否有效

促进县域低碳发展？通过何种机制发挥作用？不同试点县域的减排效果存在何种差异？

回答上述问题，既能为非试点区县探索生态文明建设路径提供实践依据，也能为绿色低碳

发展目标提供决策支撑。鉴于此，本文将生态环保审计视为一项准自然实验，基于 2000—
2022年 2149个区县的面板数据构建双重差分模型，在控制县域固定效应、时间固定效应及

省份时间趋势的基础上，重点检验该政策对县域碳排放的影响及其作用机制。研究发现，

生态环保审计能够显著遏制县域碳排放，主要通过产业结构优化和绿色技术创新双重渠道

实现。

本文在现有文献的基础上，可能从以下几个方面作出贡献：第一，聚焦生态环保审计这一

特定政策工具，拓展了资源环境审计的研究范畴。已有研究多集中于领导干部自然资源资产

离任审计，或侧重于企业层面的环保投资与创新行为，而对生态环保审计在县域层面的实施

效果关注不足。本文明确将生态环保审计视为独立研究对象，分析其作为环境治理手段的运

作逻辑与政策效果，丰富了生态文明制度体系的实证内容。第二，本文拓展了县域碳减排的

制度工具箱。现有文献多聚焦于低碳城市试点、碳排放权交易等行政型与市场型规制工具，

而本文创新性地将生态环保审计纳入碳排放治理的分析框架，丰富了中国特色碳排放治理的

政策矩阵。第三，本文从产业结构优化与绿色技术创新两个维度，系统揭示了生态环保审计

影响绿色低碳发展的机制，不仅呼应了国家强化源头防控、过程监管和制度保障的生态治理

思路，也为理解审计监督嵌入区域绿色发展的路径提供了新的理论视角。

二、政策背景与理论假说

（一）政策背景

中国生态环保审计的建立并非一蹴而就，而是经历了一个从初步探索到制度化、规范化

的渐进发展过程。早在上世纪 80至 90年代，审计署已从实践层面入手，围绕相关资金的分

配、管理和使用，积极探索生态环境保护审计工作。1998年，审计署设立农业与资源环保审计

司；2008年，审计署发布的审计工作发展五年规划中，首次将生态环境保护审计归入六大审计

类型之列。2011年，《审计署“十二五”审计工作发展规划》明确界定环境审计的目标，要求贯

彻节约资源与保护环境的基本国策，借助审计在资源管理及环境保护中发挥积极效用，从而
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助力生态文明建设。2014年审计署资源环境审计司的组建，是我国环境审计迈向专业化与规

范化的重要里程碑。该专职机构的设立，显著优化了审计监督体系的组织结构，为强化生态

环境保护提供了坚实的制度支撑。2016年，《“十三五”国家审计工作发展规划》提出，在“十三

五”期间需落实资源环境审计的具体目标与工作重点，实现对重点国有资源、污染防治及生态

系统保护项目的审计全面覆盖，为生态文明建设的推进提供助力。

生态环保审计是环境监督体系中的关键环节，其审计范围涵盖区域生态环境损害、污染

状况及环保专项资金的运用情况。作为国家应对资源短缺与环境污染问题的战略性工具，该

审计机制在强化环境监管方面发挥着核心作用。2017至2019年间，审计署先后组织了对长

江经济带11省（市）及环渤海地区5省（市）的专项生态环保审计，并分别于2018年和2019年
公布了长江经济带生态环境保护审计结果与环渤海地区生态环境保护审计结果，系统披露了

审计结果。从这两份以“生态环保审计”为主题的公报内容来看，两份报告所揭示的问题可归

纳为四大类：环保资金管理使用存在漏洞；资源开发与生态保护协调不足；污染治理成效不

彰；部分重要环境政策执行乏力。这些发现不仅揭示了当前环境治理中的薄弱环节，也体现

出生态环保审计在内容设计上的系统性与实践指向上的针对性。

在审计实践中，审计署陆续组织开展了多项专项审计或审计调查，涉及排污费征管、天然

林保护工程、退耕还林工程、“三河三湖”“两江一湖”水污染防治、青藏铁路环境保护工程、重

点流域水污染防治资金、城镇污水垃圾处理专项资金、节能减排专项资金、矿产资源等领域。

近年来，我国生态环境保护审计相关的政策制度建设显著加快，展现出国家坚定迈向低碳和

可持续发展道路的战略决心。

（二）理论假说

本文依据碳排放相关文献和生态环保审计实施实际情况及现有相关研究，梳理生态环

保审计影响碳排放的理论机制。梳理生态环保审计政策的相关文件可知，试点地区的工作

重点围绕以下五个方面展开：中央生态环境保护决策的执行、水生态系统的修复、重点领域

污染治理、工业结构与布局的优化，环保治理项目与资金的规范管理。在生态环保审计推

进过程中，各试点区域需立足本地实际，综合考虑经济发展阶段、资源禀赋与区位特点等现

实条件，积极探索符合区域特征的低碳发展路径。同时，根据郑开放和赵萱（2022）、华岳和

叶芸（2023）、谢婷婷（2024）等文献的研究，碳排放的作用渠道主要涵盖结构效应与技术效

应等维度。基于此，本文认为生态环保审计政策将借助产业结构转型升级以及绿色技术创

新能力提升等渠道，对地区碳排放产生系统性影响。图 1展示了该政策作用于碳排放的理

论机制模型。
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图1 生态环保审计政策对碳排放的影响机制

第一，生态环保审计通过倒逼产业结构优化而有效抑制县域碳排放。一方面，生态环保

审计能够抑制污染类企业注册数量，通过企业准入筛选降低碳排放量。生态环保审计通过提

高环境合规标准，对新企业进入形成结构性筛选，会抑制高污染企业进入。而在生态环保审

计约束下，审计暴露的环境风险与问责压力，抬升污染密集型行业的准入门槛。新企业面临

更严格的能效审查和环保成本，倒逼其放弃高碳投资。地方政府对碳排放与能源消耗施加税

负，会直接提升企业在污染密集型产品制造过程中的环境合规成本。此类成本压力会促使企

业减少煤炭等传统高污染能源的消耗量，同时加速高污染企业的市场出清，进而有效抑制县

域碳排放总量的扩张。与此同时，上述政策调节过程也为绿色企业的市场准入创造了有利条

件。县域经济的高质量发展，需以物联网、大数据、移动互联、云计算为代表的新一代信息技

术企业，以及新能源、新材料等战略性新兴企业的支撑。这类企业的集聚发展，会进一步带动

信息服务、研发设计、软件开发、商务咨询等生产性服务业的兴起。随着相关企业注册数量的

持续增长，县域产业结构的高级化进程将显著加快，而这些企业所具备的高附加值、高技术密

度、低能耗、低污染特性，既能降低污染物排放强度，又能提升区域环境质量（石大千等，

2018）。地方政府可依托各类政策工具进行激励与引导，精准扶持以太阳能、风电及水电为代

表的可再生清洁能源产业，吸引更多清洁型市场主体入驻。这一过程不仅能推动生态文明建

设与经济增长的协同共进，更能通过优化市场主体结构，为县域实现绿色低碳发展提供长效

支撑。

另一方面，生态环保审计政策直接规制生产环节污染，约束高污染重工业，为新兴制造业

和服务业的成长创造空间，推动产业结构高级化，是县域绿色低碳发展的核心路径。生态环

保审计通过严格的环境绩效评估和问题曝光，显著增加高污染、高耗能、高排放企业的生产成

本和生存门槛，将使得“三高”产业承担高昂的“环境遵循成本”。一方面，审计结果可能直接

促使这类企业关停或进行实质性低碳转型；另一方面，审计揭示的环境风险与追责压力，会引

导地方政府主动调整产业政策，严格限制“三高”产业准入，迫使高污染产业可以通过技术改

造实现低碳化升级或产业迁移，减少二氧化碳的排放。伴随工业体系的绿色升级，县域内以

低碳制造和清洁服务为代表的新兴产业部门将迎来显著增长。这一进程不仅依赖于对高碳
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产业结构的系统性重塑（宋弘等，2019），更将驱动整体产业体系向低碳化方向优化，进而促进

县域核心功能从传统工业化向现代服务与商贸转型。这种产业结构由高碳型向清洁型、低碳

型转变的结构优化效应，是降低县域碳排放总量的核心路径之一。

第二，生态环保审计通过促进绿色创新能力提升而有效抑制县域碳排放。依据“波特假

说”，恰当的环境政策能激发创新补偿，推动环保技术进步，这不仅可弥补合规成本，更成为县

域低碳发展的关键驱动力。生态环保审计将环境绩效纳入政绩考核体系，形成强大的问责压

力。在生态环保审计的约束下，一方面，为了有效应对审计、避免追责并提升环境绩效，地方

政府的环境规制强度与排污准入标准将相应提升。这一转变会进一步激励企业从事低碳技

术创新与清洁化转型，进而从整体上推动区域的绿色低碳发展。另一方面，县域层面可通过

设立专项扶持基金等激励性政策，为低碳建设提供直接的财政引导与资金支持，增发研究补

助、实施税收优惠，进行绿色金融支持，直接鼓励和补贴企业进行绿色技术研发与应用。绿色

专利申请和授权量的提升正是这一效应的体现，引导和激励创新主体进行绿色技术研发与应

用。技术创新不仅能直接提高资源能源利用效率、减少单位产出的碳排放，还能为产业结构

的深度低碳转型提供技术支撑，从而实现碳排放总量的降低，进而提升县域整体的绿色低碳

发展水平。

因此，本文提出如下研究假说：

H1：生态环保审计有利于降低县域碳排放水平。

H2：生态环保审计通过产业结构优化和绿色创新能力提升双重渠道抑制县域碳排放。

三、实证设计

（一）计量模型

本文运用双重差分模型（DID）检验生态环保审计能否有效降低县域碳排放水平。双重差

分法对处理组与对照组在政策施行前后的表现进行双重差异计算，以此控制共同的时间趋势

及其他不可观测因素的干扰，最终实现对政策净效应的无偏估计。研究设计上，本文遵循宋

弘（2019）和昌敦虎等（2025）等文献的思路，设定如下计量模型：

Yit = α + βEEPAi ´Postit +X '
it γ + ui + λt + δp tr endpt + εit （1）

其中，i 、p 和 t 分别表示县域、省份和年份；Yit 表示县域碳排放水平；EEPAi 表示 i 县域是否

位于试点区域，是为1，否则为0；Postit 表示 i 县域 t 年份是否开始被生态环保审计，是为1，否
则为 0；Xit 表示一组控制变量；ui 表示县域固定效应；λt 表示年份固定效应；tr endpt 表示省

份时间趋势，以控制不同省份具有不同的时间趋势。 εit 表示随机误差项，并聚类到县级层

面。需要说明的是，不同省份可能存在随时间线性或非线性变化的独特特征，若此类省级长
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期趋势与生态环境审计实施相关，则会成为混淆变量。为了排除同一省份特定时间趋势的干

扰，本文进一步引入省份时间趋势，作为对县域与年份固定效应的重要补充，从而保障估计量

的一致性。

（二）样本与变量

本文采用的样本为 2000—2022年中国 31个省份（不包含港澳台地区）、324个城市和

2149个区县的面板数据。生态环保审计的相关数据来自手工汇编审计署相关公告，碳排放数

据来自Emissions Database for Global Atomspheric Research（EDGAR）发布的全球数据集。所需

县域数据主要通过官方统计资料获取，具体包括历年各省份统计年鉴、《中国统计年鉴》《中国

县域统计年鉴》《中国县市社会经济统计年鉴》《中国区域经济统计年鉴》等。本文以 2000—
2022年作为样本区间，主要基于以下考虑：第一，2023年1月18日《生态环境统计管理办法》

正式施行，统计口径发生变化，为避免制度变迁带来的数据断点问题，样本未包含2023年；第

二，2023年10月，生态环境部发布《温室气体自愿减排交易管理办法（试行）》，标志着国家核

证自愿减排量（CCER）正式重启。为了避免CCER对碳排放的影响，本文将样本区间截止到

2022年。

1.被解释变量：地区碳排放水平

碳排放水平具体通过以下两个变量进行测度：其一是碳排放总水平（ ln co2），用碳排放

量的对数衡量；其二是碳排放人均水平（ ln perco2），用人均碳排放量的对数衡量。

2.解释变量：生态环保审计

审计署在2017至2018年间对长江经济带11个省（市）开展了生态环保审计，并于2019年
对环渤海地区5个省（市）开展了生态环保审计。本文根据官方发布的审计结果，将接受审计

的县域在审计当年及后续年份设定为处理组，赋值为1，未受审计的县域则作为对照组，赋值

为0。
3.控制变量

为了控制其他变量对碳排放的影响，本文在确定控制变量时，参考了祁毓等（2019）与邵

帅等（2019）的方法，选取了以下指标：人均收入、产业结构、人口密度、金融发展、财政支出、教

育水平、平均风速。各变量的具体测度方式如下：人均收入采用人均地区生产总值的对数值

表征；产业结构以第二产业增加值在地区生产总值中的占比表示；人口密度通过单位面积人

口数量的对数值反映；金融发展以金融机构贷款余额与地区生产总值的比值衡量；教育水平

采用普通小学在校生人数占总人口的比重表示；财政支出以人均财政支出的对数值测度；平

均风速以所在县平均风速衡量。此外，在后文稳健性检验部分，涉及到的政策选择变量，均列

示在表1中。
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表1 各变量的定义和描述性统计分析

变量名称及单位

碳排放总量（碳排放量的对数，万吨）

人均碳排放量（人均碳排放量的对数，吨/人）

生态环保审计（某一县域实施生态环保审计为1，否则为0）
人均收入（人均GDP的对数，元/人）

第二产业比重（第二产业增加值占GDP的比重，%）

人口密度（单位面积人口总数的对数，人/km2）

金融发展（金融机构贷款余额占GDP的比重）

人均财政支出（人均财政支出的对数，元/人）

小学生比重（小学生人数占总人口比重，%）

平均风速（所在县平均风速，km/h）
贫困县（某一县域是贫困县为1，否则为0）
归一化植被指数（2015—2017年的均值）

海拔（2015—2017年海拔的均值）

坡度（2015—2017年坡度的均值）

变量符号

ln co2

ln perco2

EEPA ´Post

PGDP

INDU

Density

Loan

Expend

EDU

Windspeed

Poorcounty

Ndvi

Altitude

Slope

观测值

45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047
45047

均值

4.450
0.900
0.100
9.720
0.400
5.070
0.630
7.980
0.080
2.280
0.383
0.719

864.207
12.349

标准差

1.380
1.250
0.300
1.050
0.160
1.500
0.420
1.250
0.030
0.640
0.486
0.16

1017.017
6.981

四、实证结果与分析

（一）基本回归

生态环保审计对碳排放影响的基准回归结果呈现在表2。列（1）、列（2）和列（3）是对碳排

放总水平的估计结果。列（4）、列（5）和列（6）是对碳排放人均水平的估计结果。在模型中加

入县域固定效应、年份固定效应和省份时间趋势后，结果显示，生态环保审计对地区碳排放总

水平和人均碳排放的影响均为负，且均在1%的水平上统计显著。这表明生态环保审计的实

施总体上显著降低了县域的碳排放水平，凸显了环境监管与审计监督的减排效应。究其原

因，生态环保审计强化了对地方政府环境责任的监督与问责，提高了环境政策的执行力度与

透明度。这有助于纠正环境治理中的失灵问题，促使地方政府更积极地落实减排政策、加大

环保投入、采用更清洁的技术，从而有效抑制碳排放。

从估计系数的经济意义上看，生态环保审计使碳排放总水平下降了3.4%，使人均碳排放

下降了5.1%。鉴于碳排放总水平对数的控制组均值为4.410，这一估计系数表明生态环保审

计政策使碳排放总水平降低了约1.26%。人均碳排放水平对数的控制组均值为1.116，这一估

计系数表明生态环保审计政策使人均碳排放水平降低了约34.47%。
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表2 生态环保审计对碳排放影响的基本回归结果

EEPA ´Post

PGDP

INDU

Density

Loan

Expend

EDU

Windspeed

常数项

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2

ln co2

（1）
-0.103***

（0.015）
0.156***

（0.019）
0.207***

（0.054）
0.376***

（0.042）
0.041***

（0.014）
0.200***

（0.013）
-0.947***

（0.257）
-0.048***

（0.017）
-0.476*

（0.267）
是

否

否

45047
0.948

（2）
-0.088***

（0.020）
0.093***

（0.023）
0.281***

（0.066）
0.145***

（0.040）
0.096***

（0.016）
-0.045**

（0.019）
0.457*

（0.262）
-0.056***

（0.017）
3.095***

（0.397）
是

是

否

45047
0.952

（3）
-0.034**

（0.015）
0.084***

（0.023）
0.279***

（0.061）
0.115***

（0.037）
0.075***

（0.014）
-0.017

（0.017）
0.250

（0.256）
-0.004

（0.017）
3.022***

（0.371）
是

是

是

45047
0.954

ln perco2

（4）
-0.103***

（0.015）
0.185***

（0.019）
0.146***

（0.055）
-0.335***

（0.041）
0.044***

（0.015）
0.188***

（0.013）
-0.310

（0.275）
-0.049***

（0.017）
-0.642**

（0.266）
是

否

否

45047
0.937

（5）
-0.099***

（0.020）
0.152***

（0.024）
0.167**

（0.068）
-0.485***

（0.053）
0.101***

（0.016）
0.017

（0.019）
0.782***

（0.288）
-0.053***

（0.017）
1.677***

（0.475）
是

是

否

45047
0.941

（6）
-0.051***

（0.015）
0.151***

（0.024）
0.161**

（0.063）
-0.480***

（0.057）
0.083***

（0.015）
0.048**

（0.019）
0.663**

（0.291）
-0.000

（0.017）
1.316***

（0.498）
是

是

是

45047
0.943

注：括号内数值为聚类到县域层面的稳健标准误，*、**、***分别表示10%、5%、1%的显著水平。下表同。

（二）平行趋势检验与动态效应分析

双重差分法的有效应用，需满足共同趋势假设。该假设要求，在政策干预之前，处理组与

对照组的结局变量应具有一致的时间趋势，即二者不存在随时间变化的系统性差异。为验证

平行趋势假定并考察生态环保审计对区域碳排放的动态作用，本文分别以碳排放总量与人均

碳排放量为因变量开展检验，图2展示了相应系数估计值及其95%置信区间的分布情况。其

中，图2（a）和图2（b）分别对应两类碳排放指标的检验结果，横轴表示政策实施前后的相对年

份，纵轴反映处理组与对照组在碳排放指标上的差异程度。平行趋势检验选择政策前后各4
期作为窗口期，主要基于样本时间范围的客观限制，首批政策实施年份为2018年，样本期截

至2022年，政策后最多可观测4年；参考石大千等（2018）和谢婷婷（2024）的做法，为保证事件

研究法中事前与事后窗口的对称性，事前也相应选取4年。

结果显示，在所有政策实施前的时期，两类碳排放参数的估计值均不能拒绝为零的原假

设，说明处理组与对照组在审计政策推行前未呈现系统性差异，符合双重差分模型的平行趋
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势假设。从动态效应上看，在生态环保审计政策实施后的第一年到第四年，两类碳排放的估

计值始终为负，并且从数值大小上看，碳减排效应逐年增大。总而言之，生态环保审计政策对

碳排放的效应不仅具有持续性，并且随时间不断增强。

0.06
0.03

0
-0.03
-0.06
-0.09
-0.12

估
计

系
数

-4+ 3 2 -1 0 1 2 3 4
生态环保审计前与后的年份

0.04
0.02

0
-0.02
-0.04
-0.06
-0.08
-0.10

估
计

系
数

-4+ 3 2 -1 0 1 2 3 4
生态环保审计前与后的年份

（a）碳排放 （b）人均碳排放

注：每一实心圆圈表示一个估计系数，虚线表示估计系数的95%置信区间。

图2 平行趋势检验

（三）稳健性检验

1. 安慰剂检验

为排除其他潜在特征因素的干扰，本文通过随机选择实验组进行安慰剂检验，对碳排放

指标进行500次重复回归。图3分别以碳排放总水平和碳排放人均水平为被解释变量，绘制

了模拟虚假实验组的P值和核密度的分布图。如图所示，两个被解释变量随机分配的估计值

集中分布在零附近。这说明随机选取的样本没有对碳排放总水平和碳排放人均水平产生影

响，印证了生态环保审计的碳减排效应并非由遗漏变量或随机因素所致，同时证明了基准回

归的数据结果具有较好的稳健性。

1.0
0.8
0.6
0.4
0.2
0

p值

-0.02 -0.01 0 0.01 0.02
估计系数

p值 估计系数核密度

80
60
40
20
0

核
密

度

1.0
0.8
0.6
0.4
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0

p值

估计系数
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0

核
密

度

-0.02 -0.01 0 0.01 0.02
p值 估计系数核密度

（a）碳排放 （b）人均碳排放

图3 安慰剂检验
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2. PSM-DID
为确保模型设定的稳健性，本文进一步采用多时点倾向得分匹配-双重差分（PSM-DID）

方法进行检验。尽管基准DID模型能够在一定程度上识别出生态环保审计试点政策的处理

效应，但非随机实施所引发的样本选择性偏差可能会影响其有效性。为缓解这一内生性困

扰，当前研究中常将面板数据进行截面化处理后再进行匹配。本文借鉴这一思路，通过以下

步骤构建匹配样本：首先，选取人均收入、产业结构、人口密度、金融发展水平、财政支出规模、

教育程度及平均风速作为匹配变量；其次，将面板数据转换为截面格式，采用1:1近邻匹配法

为每一个实施生态环保审计的区县筛选满足共同支撑假设的对照区县，并剔除不支持匹配的

样本，形成重构后的样本集；随后，对匹配后的样本进行平衡性检验，以确保匹配质量；最后，

基于匹配后的样本重新进行多时点DID估计。表3汇报了多时点PSM-DID的回归结果。其

中，列（1）—（8）分别使用的匹配数据是 2015 年、2016 年和 2017 年各个年份截面数据及

2015—2017年的截面数据。可以看出EEPA×Post的系数依然在统计上显著为负，说明生态环

保审计政策对县域碳排放仍表现出明显的抑制效应，这与基准结论一致，表明前述结果具有

较好的稳健性。

表3 PSM-DID的回归结果

EEPA ´Post

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2

ln co2

2015
（1）

-0.031**

（0.015）
是

是

是

42569
0.953

ln perco2

（2）
-0.047***

（0.015）
是

是

是

42569
0.940

ln co2

2016
（3）

-0.030**

（0.015）
是

是

是

40886
0.951

ln perco2

（4）
-0.045***

（0.015）
是

是

是

40886
0.939

ln co2

2017
（5）
-0.029*

（0.015）
是

是

是

39948
0.954

ln perco2

（6）
-0.045***

（0.015）
是

是

是

39948
0.943

ln co2

2015—2017
（7）

-0.031**

（0.015）
是

是

是

39557
0.951

ln perco2

（8）
-0.046**

（0.015）
是

是

是

39557
0.939

3.剔除直辖市

为确保回归结果的稳健性，本文进一步考察了样本特殊性的影响。考虑到直辖市作为

中国最高行政级别的城市，其经济发展阶段、产业结构、能源消费模式、环境治理能力和政

策执行力度均与普通地区存在系统性差异，本文删除四个直辖市的数据，并再次进行回归

验证，回归结果见表 4。该结果与基准回归结果重合度较高，再次验证了上文研究结果的稳

健性。
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表4 删除直辖市的回归结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

删除直辖市

（1）
-0.034**

（0.015）
是

是

是

是

44177
0.954

ln perco2

（2）
-0.053***

（0.015）
是

是

是

是

44177
0.943

4.考虑其他政策的干扰

生态环保审计推行期间还存在其它具有减排效果的环境政策，这可能干扰生态环保审计

真实碳减排效应的估计。为增强结论稳健性，本文进一步纳入了两项关键政策的控制变量。

首先，针对领导干部自然资源离任审计，本文在回归中控制了各县级行政区当年是否已开展此

项审计的虚拟变量。其次，针对2015年在山东省、江苏省、广东省、浙江省、重庆市、贵州省、云

南省开展的审计机关人员、财产资产管理改革（即审计体制改革），本文以2015年为政策起始

年，将试点省份的区县定义为处理组（赋值为1），非试点省份的其他区县定义为对照组（赋值为

0），生成相应的政策虚拟变量并纳入回归模型。针对2013年国家出台的《大气污染防治行动计

划》和2016年习近平总书记针对长江经济带发展提出“共抓大保护、不搞大开发”的战略方针，

本文生成相应的政策虚拟变量并纳入回归模型。在控制了这四项政策变量的情况下重新进行

估计，表5列示了考虑其他政策干扰的回归结果。由此可见，领导干部自然资源离任审计、审计

体制改革、长江大保护和大气污染防治行动计划均未对生态环保审计与碳排放水平之间因果

关系的推断造成显著影响，表明本文关于生态环保审计碳减排效应的核心结论是稳健的。

表5 考虑其他政策干扰的回归结果

EEPA ´Post

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2

ln co2

离任审计

（1）
-0.032*

（0.017）
是

是

是

35314
0.951

ln perco2

（2）
-0.047***

（0.017）
是

是

是

35314
0.942

ln co2

审计体制改革

（3）
-0.033**

（0.014）
是

是

是

45047
0.954

ln perco2

（4）
-0.049***

（0.015）
是

是

是

45047
0.943

ln co2

长江大保护

（5）
-0.039***

（0.013）
是

是

是

45047
0.954

ln perco2

（6）
-0.058***

（0.013）
是

是

是

45047
0.943

ln co2

大气污染防治

（7）
-0.035**

（0.015）
是

是

是

45047
0.954

ln perco2

（8）
-0.053***

（0.015）
是

是

是

45047
0.943

5.生态环保审计试点区县非随机选择的讨论

双重差分法作为一种准自然实验方法，其理想状态在于实验组与控制组满足随机分配条
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件（宋弘等，2019）。就本文而言，若生态环保审计试点区县和非试点区县为随机确定，则核心

解释变量具备外生性特征，进而保证参数估计的无偏性。然而，生态环保审计试点区县的确

定可能与区县的社会经济发展水平、生态环境质量及地理特征等属性密切相关。上述特征所

引发的区县间差异，可能随时间的推移对碳排放水平产生不同的影响，进而造成估计偏差。

为缓解区县固有属性对生态环保审计试点政策效应估计的干扰，本文借鉴昌敦虎等（2025）文
献的思路，在基准回归模型中加入政策选择变量与时间趋势多项式的交叉项。具体构建如下

计量模型：

Yit = α + βEEPAi ´Postit +X '
it γ + Zc ´ f (t)+ ui + λt + δptrendpt + εit （2）

其中 Zc 为影响县域是否被纳入生态环保审计的政策选择变量；本文选取能够反映县域社会经

济发展水平、生态环境质量及地理特征的前定变量作为政策选择变量，具体包括2015—2017年
（最早实施生态环保审计的前三年）所在区域是否为贫困县、归一化植被指数以及县域海拔和坡

度的均值。 f (t) 表示时间趋势的三阶多项式。在回归方程中加入上述变量与时间趋势三阶多

项式的交互项，控制了县域之间固有的属性差异随着时间推移对碳排放水平的影响，在一定程

度上缓解了生态环保审计试点区县和非试点区县非随机选择而造成的估计偏误。

生态环保审计试点区县非随机选择的回归结果在表6中呈现。其中，列（1）—（6）分别是

在碳排放总水平和人均碳排放基准回归模型的基础上加入四类政策选择变量与时间趋势的

一次方、二次方及三次方的交乘项。可以发现，生态环保审计试点的估计系数为-0.030
和-0.048，与本文基准回归的估计系数-0.034和-0.051非常接近。这表明，在考虑到区县之间

固有的属性差异可能的影响之后，生态环保审计对碳排放水平的影响依然显著为负，证明了

前文结论的稳健性。

表6 生态环保审计试点区县非随机选择的回归结果

EEPA ´Post

政策选择变量×时
间趋势

政策选择变量×时
间趋势的二次方

政策选择变量×时
间趋势的三次方

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

（1）
-0.034**

（0.014）
是

否

否

是

是

是

是

45047
0.955

（2）
-0.025*

（0.014）
是

是

否

是

是

是

是

45047
0.955

（3）
-0.030**

（0.014）
是

是

是

是

是

是

是

45047
0.955

ln perco2

（4）
-0.051***

（0.015）
是

否

否

是

是

是

是

45047
0.944

（5）
-0.042***

（0.015）
是

是

否

是

是

是

是

45047
0.944

（6）
-0.048***

（0.015）
是

是

是

是

是

是

是

45047
0.944
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6. 工具变量检验

本文基准回归模型面临的一个潜在挑战是生态环保审计变量可能存在内生性干扰。由

于该政策的实施并非随机分配，而是与县域的环境状况、经济发展水平等特征相关，若这些特

征同时作用于当地的碳排放结果，则会导致估计结果出现偏误。为验证前文结论的可靠性，

本文进一步采用工具变量方法进行稳健性检验。

关于工具变量的选取，本文借鉴戴翔和马皓巍（2023）的研究思路，利用外生地理因素构

建工具变量。具体而言，本文以各区县与全国18个审计署特派办的标准化平均地理距离的

倒数，与地方政府审计机关审计师从业人数的交互项作为生态环保审计的工具变量。

从相关性来看，该工具变量满足与生态环保审计强相关的条件。一方面，审计署特派员

办事处作为中央政府审计监督体系的重要组成部分，其与各区县之间的地理距离显著影响审

计监督的便利性与信息可及性。已有研究表明，审计机构与被审计对象之间的地理距离越

近，审计质量与审计强度越高（刘文军，2014；褚剑、方军雄，2016）。另一方面，审计师作为国

家审计治理的实践者，地方政府审计机关审计师从业人数直接反映了地区审计资源的丰裕程

度与审计监督能力的强弱。从业人数越多，地区国家审计治理的预防、揭示与抵御功能发挥

越强。因此，地理距离倒数与审计师从业人数的交互项，能够有效刻画各区县面临的生态环

保审计实施可能性，满足工具变量的相关性要求。

从外生性来看，该工具变量满足排他性约束。首先，审计署特派员办事处的设立地点主

要基于国家宏观管理布局与行政资源配置需要，属于中央层面的机构安排，而非由各区县的

经济社会特征或碳排放水平所决定，因此各区县与特派办之间的地理距离是外生于地方经济

系统的自然地理因素。其次，政府审计机关审计师从业人数虽然可能与地区经济发展水平存

在一定关联，但通过与外生的地理距离交互，能够有效剥离其潜在的内生性成分。更重要的

是，该交互项本身并不直接作用于县域碳排放水平。碳排放主要受地区产业结构、能源消费

结构、技术水平等因素影响，而地理距离与审计师人数的交互项仅通过影响生态环保审计的

实施强度这一渠道，间接作用于碳排放。

表 7报告了工具变量法的回归结果。可以发现，无论是对碳排放还是人均碳排放，工具

变量在第一阶段回归中显示，其对核心解释变量的影响系数约为0.168，并通过了1%水平的

显著性检验。这表明，在控制了其他因素后，各区县与审计署特派办的地理距离倒数与全国

审计机关人员数的交互项越大，其被实施生态环保审计的概率显著增加，有力验证了工具变

量的相关性。同时第一阶段回归的F统计量大于10，通过了弱工具变量检验。在工具变量第

二阶段回归中，在使用工具变量缓解内生性后，生态环保审计对碳排放强度的估计系数仍然

显著为负。这与前文的核心结论一致。
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表7 工具变量法的回归结果

与审计署特派办距离的倒数×
全国审计机关人员

EEPA ´Post

第一阶段F值

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

一阶段

（1）
0.168***

（0.025）

是

是

是

是

45047
0.764

二阶段

（2）

-10.686***

（2.510）
45.416

是

是

是

是

45047
-26.735

ln perco2

一阶段

（3）
0.168***

（0.025）

是

是

是

是

45047
0.764

二阶段

（4）

-9.935***

（2.447）
45.416

是

是

是

是

45047
-20.982

五、机制检验与异质性分析

（一）机制检验

1.产业结构效应

（1）企业准入筛选。新企业进入通过市场筛选效应和环境成本内部化，激励环境友好型

和创新驱动型行业的蓬勃发展，同时通过提高环境门槛和合规成本，对高污染、高排放的传统

行业形成转型压力与抑制作用，从而推动整体产业结构向绿色低碳可持续方向优化升级。本

文采用工商企业注册数据，以生态环境部的行业分类为指导，在县域层面分别核算了污染行

业与非污染行业的新增企业数量。由图4可知，生态环保审计显著抑制污染类行业中新企业

的进入，如制造业、电热燃气水生产业、采矿业等。生态环保审计抬高这些行业中新企业的准

入门槛，受环保审计直接约束，新企业面临严格能效标准，进而淘汰了高碳落后产能。从行业

进入结构分析发现，生态环保审计显著驱动了居民服务、信息技术服务以及文化体育娱乐等

绿色服务业的发展。这些行业通常兼具较高的经济附加值与环境可持续性特征。生态环保

审计可能因为环保技术研发需求增加，催生新企业，通过绿色补贴等吸引新企业进入，生态环

保审计通过绿色金融政策推动新机构参与碳交易，其余非污染行业与碳排放关联弱，受其政

策约束较小。可见，生态环保审计的实施限制了中国各县域高强度的碳排放进程，其实施促

进了生态环境的保护和生态产品的产出，有助于国家各地区发展环境友好的产业，进而实现

经济效益与生态效益的协同发展。
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农林牧渔业
采矿业
制造业

电热燃气水生产业
建筑业

批发零售业
交通仓储邮政业

住宿餐饮业
信息技术服务业

金融业
房地产业

租赁商务服务业
科研技术服务业

水利环境设施管理业
居民服务业

教育
卫生社会服务业
文化体育娱乐业

-0.06 -0.04 -0.02 0 0.02 0.04 0.06
估计系数

注：图中汇报了每个行业的估计系数及其90%置信区间。

图4 分行业工商企业注册数量的估计系数

（2）产业结构升级。在生态环保审计政策形成的规制压力下，地方政府为达成环境绩效

目标，会积极引导辖区内传统制造企业开展技术升级与工艺革新。此举不仅有助于企业满足

日益严格的环境标准，更推动了制造业整体的绿色转型与能级提升。生态环保审计通过引导

产业转型升级，为打通环境保护与低碳发展之间的协同路径提供了关键机制支撑。本文基于

三次产业结构比重及产业结构综合指数，系统检验了生态环保审计对县域产业结构的影响

（见表8）。实证结果显示：生态环保审计使第二产业增加值占GDP的比重显著降低2个百分

点，同时推动第三产业增加值占比显著提高0.7个百分点，产业结构综合指数同步上升1.5个
百分点。上述结果印证，生态环保审计通过严格环境标准倒逼高碳产业退出，同时吸引绿色

要素向服务业集聚，显著优化了县域产业结构。这种“降二升三”的结构性变革，是实现生态

环境治理与低碳发展双赢的核心路径。

表8 产业结构机制分析的回归结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

（1）
一产比重

-0.007***

（0.002）
是

是

是

是

45005
0.931

（2）
二产比重

-0.020***

（0.004）
是

是

是

是

45047
0.870

（3）
三产比重

0.007***

（0.002）
是

是

是

是

45040
0.894

（4）
产业结构指数

0.015***

（0.004）
是

是

是

是

45000
0.854

注：由于列（2）的被解释变量为二产比重，因此控制变量不包括此变量。
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2. 绿色创新效应

基于曹薇等（2023）的研究框架，结合生态环保审计对碳排放的作用机制，绿色技术创新

构成了核心传导路径。生态环保审计将环境绩效纳入地方政府领导干部考核体系，扭转了传

统“唯GDP”的发展导向。在此背景下，地方政府同时面临晋升激励与问责压力，进而需要在

经济增长与生态保护目标之间寻求平衡。同时，政策工具双重发力。其一，约束效应方面，审

计倒逼政府加强环境执法力度，通过提高排污费征收标准、严厉惩处违规排放行为等，使得企

业面临更高的合规成本。其二，激励效应方面，政府通过研发补助、税收优惠等方式直接支持

绿色技术研发，积极推动绿色技术创新，各区域借助先进的绿色技术，能够拥有深入挖掘现有

资源和能源的潜力，实现更高效的利用，减少资源的过度开发和浪费。这种转变有助于节能

环保，实现节能减排的目标，绿色专利申请数和授权数是衡量企业绿色技术创新的核心指

标。其中，专利申请数反映区域绿色技术研发的活跃度，在生态环保审计压力下，区域为规避

处罚或获取补贴，会增加研发投入，从而推动专利申请量增长；专利授权数则表征技术的落地

能力，授权专利意味着创新成果通过审查，具备商业化潜力，可直接应用于减排。因此，生态

环保审计通过促进绿色技术创新，形成了一个有效的传导机制，有利于推动碳减排的实现。

由表9可知，生态环保审计利于绿色技术创新水平，有助于提升低碳技术的进步，从而有利于

抑制碳排放。

表9 绿色创新机制分析的回归结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

（1）
绿色发明

专利申请量

0.066***

（0.024）
是

是

是

是

28197
0.568

（2）
绿色实用

专利申请量

0.154***

（0.035）
是

是

是

是

28197
0.607

（3）
绿色专利
总申请量

0.221***

（0.050）
是

是

是

是

28197
0.632

（4）
绿色发明

专利授权量

0.004
（0.007）

是

是

是

是

26596
0.635

（5）
绿色实用

专利授权量

0.170***

（0.038）
是

是

是

是

26596
0.612

（6）
绿色专利
总授权量

0.174***

（0.040）
是

是

是

是

26596
0.640

（二）异质性分析

1. 地理区位

为探究不同地区生态环保审计对碳排放的影响，参照袁航和朱承亮（2018）已有研究的

传统做法，将样本分为东、中、西三大地区，进行回归。如表 10所示，列（1）、列（4）是对东部

子样本的回归，列（2）、列（5）是对中部子样本的回归，列（3）、列（6）是对西部子样本的回

归。西部欠发达地区的生态环保审计对碳排放具有显著促进作用，而东部和中部的生态环
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保审计对碳排放的促进作用在统计上不显著，对此的解释为：西部地区工业基础相对薄弱，

第二产业以资源型传统工业为主，绿色技术存量较低，而生态环保审计通过强制整改、设备

升级等措施，在该地区能快速释放规模化减排潜力，对降低碳排放的边际效应显著。反观

东部地区，伴随经济持续发展与绿色转型深化，企业已普遍完成基础环保改造，第三产业主

导的产业结构进一步压缩了工业减排空间，此时生态环保审计的碳减排边际效应趋弱。中

部地区虽承接产业转移，但面临减排与增长的两难平衡，审计效果被结构性抵消。可见，在

经济欠发达的西部地区，生态环保审计通过填补监管缺口、倒逼技术替代，对碳排放抑制效

果显著；而在经济发达的东部和转型中的中部，则其减排边际效应较小。从而说明，伴随生

态环保审计的持续实施，东部发达地区已逼近现有技术路径下的减排效率边界，呈现明显

的边际效应递减趋势，亟需转向精准减排。西部欠发达地区因工业绿色化程度低、减排空

间大，审计的碳抑制效应尚处于规模收益递增通道，西部仍需强化审计与清洁技术扩散的

协同。

表10 地理区位的异质性结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

东部

（1）
-0.037

（0.031）
是

是

是

是

11919
0.951

中部

（2）
0.009

（0.031）
是

是

是

是

13183
0.957

西部

（3）
-0.053**

（0.022）
是

是

是

是

19945
0.948

ln perco2

东部

（4）
-0.034

（0.031）
是

是

是

是

11919
0.936

中部

（5）
-0.007

（0.032）
是

是

是

是

13183
0.951

西部

（6）
-0.081***

（0.023）
是

是

是

是

19945
0.943

2.环境治理动机

在当前中国的环境治理体系中，事权划分呈现出分层特征。地方政府作为中央环保政策

在辖区内的具体实施主体，肩负着环境监察、监测与行政执法等核心职能。它们通过项目准

入审批、生产过程监督及违规行为查处等全流程管理方式，对企业的环境行为形成直接约

束。然而，当面临经济发展压力与其他多重政策目标时，地方政府的治理动机可能呈现不足，

这将削弱环境规制的实际执行力度，从而导致政策目标与实施效果之间出现偏差。因此，地

方政府的环境治理动机很可能成为影响生态环保审计减排效果的关键因素。为检验这一异

质性，本文借鉴陈诗一和陈登科（2018）提出的文本分析方法，以环保词频在报告总词数中的

比例作为衡量依据。在此基础上，根据该指标的中位数对整体样本进行划分，将全部样本区
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分为环境治理动机较强与较弱两个子组。表 11列（1）—（4）的异质性回归结果显示：生态环

保审计的系数在环境治理动机较强的样本中显著为负，而在动机较弱的组别中未通过显著性

检验。这一差异可能源于环境治理动机较强的地方政府更倾向于将生态环境质量改善列为

优先政策目标，因而在审计监督下更积极地推动减排治污。它们会积极响应并严格执行生态

环保审计的要求，将审计发现的问题切实转化为整改行动。强动机政府通过生态环保审计施

加的实质性监管压力更强。它们更可能采取严格的规制措施和有效的引导政策，显著影响各

地区的生产决策、能源消耗模式和污染治理投入。

表11 环境治理动机的异质性结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

环境治理动机
较弱组

（1）
-0.053

（0.046）
是

是

是

是

13450
0.966

环境治理动机
较强组

（2）
-0.032**

（0.015）
是

是

是

是

31544
0.958

ln perco2

环境治理动机
较弱组

（3）
-0.059

（0.048）
是

是

是

是

13450
0.961

环境治理动机
较强组

（4）
-0.049***

（0.015）
是

是

是

是

31544
0.946

3. 县域行政级别

本文进一步检验了生态环保审计对县级市或市辖区与其他县域碳排放的影响，以考察生

态环保审计对碳排放效果的县域行政级别异质性。表12结果显示，生态环保审计能够显著

促进仅限县级市或市辖区的低碳发展，对非县级市或市辖区不显著。这可能是因为县级市和

市辖区工业集聚度高，污染物处理设施可实现规模化运行，单位减排成本显著低于分散治

理。环保审计倒逼企业升级治污设施时，规模效应摊薄技术改造成本。同时市辖区隶属上级

城市直接管辖，县级市享有更高财政自主权，环保部门人员编制、监测设备、执法车辆等资源

更充沛。审计整改指令可快速覆盖重点污染源，形成“审计－整改－减排”高效闭环。而对于

非县级市或市辖区而言，普通县域工业呈“小散乱”特征，环保设备投资难以规模化。单位减

排成本陡增，甚至抑制生产且不显著减排。同时县级市或市辖区的先进治污技术因跨行政区

协调机制缺失难以向普通县扩散，导致普通县域在发展中难以受益于更高行政层级单位带来

的绿色技术外溢，反而可能面临资本与劳动力等关键要素流失的风险，致使生态环保审计对

其低碳转型进程未能显现出预期的促进作用。
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表12 县域行政级别的异质性结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

县级市或市辖区

（1）
-0.089***

（0.029）
是

是

是

是

13291
0.944

非县级市非市辖区

（2）
-0.011

（0.017）
是

是

是

是

31756
0.950

ln perco2

县级市或市辖区

（3）
-0.115***

（0.030）
是

是

是

是

13291
0.938

非县级市非市辖区

（4）
-0.022

（0.017）
是

是

是

是

31756
0.944

4. 协同治理壁垒

在中国环境治理的属地责任框架下，地方政府在污染防控范畴内普遍面临合作难题。具

体而言，协同治理缺乏有效的协调与约束机制时，地方的政策目标与经济利益可能促使其利

用行政边界实施污染转嫁（张科、熊子怡，2024）。此类行为不仅加剧了边界地带的污染集聚，

也对区域整体减排协作构成结构性制约。省级政府通常结合各地治理能力与发展需求，对总

体目标进行分解并开展统筹安排，这一机制在一定程度上降低了地级行政区内部推进生态协

同治理的制度门槛。

基于上述背景，本文引入“协同治理壁垒”作为关键因素，探讨生态环保审计对区域碳排

放强度的影响差异。具体而言，本文依据行政区划边界，人工提取出位于省际交界（高协同治

理壁垒）与非省际交界（低协同治理壁垒）的县级单元。表13结果表明，在高协同治理壁垒地

区，生态环保审计的实施显著降低了区域碳排放强度。这印证了审计在破解协同治理困境中

的关键作用，其严格的监管问责通过形成环保硬约束，抑制了地方政府向边界地区转移污染

产业的冲动，从而直接促成了实质性减排。在低协同治理壁垒地区，生态环保审计对区域碳

排放强度的影响则有所减弱甚至不显著。这可能源于当地政府执行了较强的环境规制，使得

污染密集型产业在该区域难以形成显著的空间集聚，企业面临的减排压力已较大，审计带来

的边际监管强化效应相对有限（康辰怿、张华，2021）。在协同治理基础较好的地区，审计的增

量效果较小；而在原本治理薄弱的省际交界地区，审计能够弥补监管缺口，发挥更大的纠偏作

用。综上所述，生态环保审计对碳排放的抑制作用存在显著的协同治理壁垒异质性。审计在

跨界协同治理薄弱的地区更能发挥其纠偏和约束功能，通过弥补协同监管缺口，有效抑制地

方政府的机会主义行为，从而显著降低区域碳排放强度。而在协同治理基础较好的地区，审

计的碳减排效应则相对弱化。
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表13 协同治理壁垒的异质性结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

系数差异P值

ln co2

低协同治理壁垒

（1）
-0.021

（0.018）
是

是

是

是

27672
0.958

0.092

高协同治理壁垒

（2）
-0.047*

（0.024）
是

是

是

是

17375
0.948

ln perco2

低协同治理壁垒

（3）
-0.037**

（0.019）
是

是

是

是

27672
0.945

0.088

高协同治理壁垒

（4）
-0.063**

（0.025）
是

是

是

是

17375
0.942

5. 市场化水平

本文主要采用樊纲市场化指数来衡量各地区的市场化水平（樊纲等，2011）。以樊纲市场

化指数中位数为界，划分出市场化程度较低地区和市场化程度较高地区两组样本，分别进行

回归分析。表14结果显示：在市场化程度较低的地区，生态环保审计对碳排放影响的回归系

数不显著。在市场化程度较高的地区，生态环保审计对碳排放影响的回归系数显著为负。这

表明，生态环保审计对碳减排的作用在市场化程度较高的地区比在市场化程度较低的地区更

明显。市场化水平较高的地区通常具备良好的市场基础条件，有助于生态环保审计发现的问

题得到更有效的整改落实，其揭示的风险和提出的建议能更顺畅地传导至市场主体，促使企

业更积极地响应审计监督、加大环保投入、改进生产技术，从而更有效地发挥生态环保审计在

推动碳减排方面的监督与促进作用。

表14 市场化程度的异质性结果

EEPA ´Post

控制变量

县域固定效应

年份固定效应

省份时间趋势

样本量

R2值

ln co2

市场化程度较低

（1）
-0.012

（0.026）
是

是

是

是

21176
0.952

市场化程度较高

（2）
-0.051**

（0.020）
是

是

是

是

23871
0.956

ln perco2

市场化程度较低

（3）
-0.030

（0.027）
是

是

是

是

21176
0.945

市场化程度较高

（4）
-0.059***

（0.020）
是

是

是

是

23871
0.940
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六、结论与政策建议

生态环保审计构成了现代环境治理体系的重要制度保障，其全面实施有助于提升治理能

力的现代化水准。通过构建生态源头预防体系和强化碳排放监管机制，推动县域形成与生态

环境承载力相匹配的绿色低碳发展格局，是中国现阶段深化生态文明体制改革的重大任务。

为了推动绿色低碳发展，确保实现生态文明建设的目标，本文将生态环保审计在 2017年与

2019年分阶段实施的生态环保审计政策视为准自然实验，并基于2000—2022年中国2149个
区县的数据构建双重差分模型，旨在准确识别该环境政策对碳排放的影响及其传导机制。研

究发现：生态环保审计实施显著抑制县域碳排放水平，该结果经稳健性检验后仍然成立；机制

分析表明，生态环保审计通过企业准入筛选、产业结构优化和绿色技术创新等途径抑制碳排

放；不同地区的碳减排效应存在差异，对于西部、环境治理动机较强、行政级别较高、协同治理

壁垒较大和市场化程度较高的地区而言，生态环保审计政策的碳减排效应更显著。

基于研究结论，本文提出如下政策建议：

第一，完善政策顶层设计，提升生态环保审计执行效能。针对“双碳”长期目标与地方短

期绩效的矛盾，应强化生态环保审计的系统性顶层规划。根据县域生态功能、经济结构及能

源依赖度等差异，设计差异化审计内容与标准。优化政策架构，将审计评价从GDP等经济指

标转向森林覆盖率、绿色转型进展、低碳发展程度等绿色维度。下沉审计重心，将区域减排痛

点纳入审计清单，推动政策与基层实践有效衔接。

第二，精准治理，实施区域差异化政策。生态环保审计效果存在区域异质性，需结合地区

禀赋精准施策。西部地区工业化水平低，审计通过强制整改、设备升级可快速释放减排潜力，

应加大资金技术支持、建立更严污染标准。东部地区注重数字化与智能化，应推动其向更高

层次绿色产业转型。对治理动机弱的地区，将审计整改纳入官员考核核心指标；对县级市聚

焦产业集群减排，对普通县域破解“小散乱”监管难题。

第三，政府与市场协同，激活绿色转化效能。实现“严监管”与“优引导”统一。严监管高

污染、高能耗用地，限定准入条件；优引导编制与生态承载力匹配的产业规划，推动要素向绿

色低碳产业集聚。强化审计对产业转型的引领作用，遏制污染扩张的同时提供技术共享与基

础设施支撑，扩大减排规模效应。对高绿色发展规模区域实施集群化审计策略。构建政府、

市场、企业多方参与的协同治理体系，突出地方政府的关键节点作用。
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Can Environmental Audits Promote Low-Carbon
Development in Rural Counties?

Zhang Hua，Li Sixuan
（School of Business of Nanjing Audit University）

Abstract: As a crucial environmental governance policy for strengthening ecological civilization, the carbon reduc-

tion effects of ecological and environmental audits require scientific evaluation. Accurately identifying the causal ef-

fects of this policy on carbon emissions is crucial for refining governance models that leverage audits to promote green

and low-carbon development. Drawing on panel data from 2149 Chinese counties and districts between 2000 and

67



2022, this study employs a difference-in-differences approach to identify the impact of ecological and environmental

audits on carbon emissions, leveraging variations in audit implementation across different counties and time periods.

The findings reveal that compared to non-pilot counties, pilot counties experienced a reduction in total carbon emis-

sions and a decrease in per capita carbon emissions. This indicates that ecological and environmental audits signifi-

cantly lower carbon emission levels in pilot counties. This effect is not only persistent but also increases over time.

Mechanism analysis indicates that environmental and ecological audits curb carbon emissions at the county level

through two channels: optimizing industrial structure via enterprise entry screening and enhancing green innovation

capabilities. Heterogeneity analysis reveals that the carbon reduction effect is more pronounced in the western region,

among sub-samples with stronger environmental governance motivation, higher administrative levels, greater collab-

orative governance barriers, and higher marketization levels. This study provides valuable policy insights for enhanc-

ing the synergistic role of government and market in ecological civilization construction and promoting green and

low-carbon development at the county level.

Keywords: Ecological and Environmental Audit; Carbon Emissions; County-Level; Difference-in-Difference
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