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计划生育对子女教育水平的影响

———来自中国的微观证据

秦雪征　庄　晨　杨汝岱①＊

摘　要　随着 “二孩”政策的逐步放开，新政策对中国经济发
展的长期影响引发了新一轮的关注。本文基于２００５年全国１％人口
抽样调查数据，利用多种计量方法对中国人口数量与质量之间的因
果关系进行识别。结果显示，人口数量的减少显著提高了子女的教
育水平，但该影响只在收入较低、信贷发展较落后的地区得以显现。
随着中国经济的发展，全面放宽家庭对子女人力资本投资的约束将
可能减轻计划生育全面放宽的负面影响，从而有利于经济的可持续
发展。
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一、引　　言

面对人口老龄化的压力，党中央在十八届三中全会通过的 《关于全面深
化改革若干重大问题的决定》中提出启动 “单独二孩”的政策，标志着中国
自２０世纪７０年代以来的人口政策首次在全国得到放松。随后，十八届五中
全会提出了全面放开 “二孩”政策。新政策实施以来，人口管控的放松对经
济发展的影响备受关注。国内部分学者认为，如果放松当前的人口控制政策，
中国经济增长仍将承受较大的 “人口负担”，并面临着发展可持续问题的挑战
（刘永平和陆铭，２００８；黄少安和孙涛，２０１３）。当然，国内也有学者认为，
继续执行严格的计划生育政策将加重人口老龄化负担，并对中国的经济增长
带来负面影响（周俊山和尹银，２０１１；马骁骁，２０１０）。从理论层面来看，以
上两种观点争论的焦点是，在中国当前的经济发展水平下，人口数量与质量
之间是否存在权衡取舍的替代关系：如果人口数量的大幅度增长将导致人口
质量的下降，那么全面放松人口政策将可能对中国 “以人为本”的创新型经
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济增长模式带来不利影响；反之，如果人口数量与质量之间不存在这样的负
相关关系，甚至人口数量的提升还会导致人口质量的改善，那么当前人口政
策的放松将很可能会促进中国经济的长期增长。
人口数量与质量的替代（ｑｕａｎｔｉｔｙ－ｑｕａｌｉｔｙ　ｔｒａｄｅ－ｏｆｆ）是经济学和人口学领域

长期关注的重要理论命题。这一命题最早由 “人力资本学说”的创始人Ｇａｒｙ
Ｂｅｃｋｅｒ在Ｂｅｃｋｅｒ　ａｎｄ　Ｌｅｗｉｓ（１９７３）中正式提出［Ｗｉｌｌｉｓ（１９７３）在同一时期也对
这一命题有所阐述］。根据经典理论，在父母对子女一视同仁、家庭面临预算
约束（ｂｕｄｇｅｔ　ｃｏｎｓｔｒａｉｎｔ）和信贷市场失灵（ｃｒｅｄｉｔ　ｍａｒｋｅｔ　ｆａｉｌｕｒｅ）这三条假定下，
由于家庭资源的稀缺性，子女数量的增多必然意味着父母只能对每个子女进
行更少的人力资本投资，从而家庭中子女的数量与质量（人力资本）之间便会
存在负向关系。为检验这一理论，文献中往往使用子女的教育水平或健康水
平作为人力资本的代表，用实证研究方法来考察家庭中子女的平均数量与平
均质量的关系。大部分文献发现，两者之间确实存在负向关系（Ｇｌｉｃｋ　ｅｔ　ａｌ．，

２００５；Ｌｉ　ｅｔ　ａｌ．，２００８；Ｒｏｓｅｎｚｗｅｉｇ　ａｎｄ　Ｚｈａｎｇ，２００９；Ｈａｔｔｏｎ　ａｎｄ　Ｍａｒｔｉｎ，

２０１０；Ｌｉｕ，２０１４），但也有一些文献发现两者之间没有显著关系（Ｂｌａｃｋ　ｅｔ
ａｌ．，２００５；Ｐａｒｋ　ａｎｄ　Ｃｈｕｎｇ，２０１２）或它们存在正向关系 （Ｑｉａｎ，２００９；

Ｌｏｒｄａｎ　ａｎｄ　Ｆｒｉｊｔｅｒｓ，２０１３）。
经验证据与理论预测的背离往往是因为现实条件不符合理论假设。例如，

Ｂｌａｃｋ　ｅｔ　ａｌ．（２００５）基于挪威全国人口数据发现，在考虑子女的出生顺序之后，
家庭中子女的数量对其教育水平的影响不再显著，并且子女的出生次序与其
教育水平存在负相关关系；这表明父母对其子女可能不是 “一视同仁”的，
父母有可能对部分子女投入了更多的时间与资源，或者说某些子女在家庭中
受到了特殊的偏爱（例如父母可能对长子寄予更高期望或对女孩存在性别歧
视）。Ｐａｒｋ　ａｎｄ　Ｃｈｕｎｇ（２０１２）通过对孟加拉国 ＭＨＳＳ数据的实证研究发现，家
庭规模对教育水平的负向影响只在前两个子女中显著，而对于第三个及以后
的子女不再显著；其原因可能是，当家庭达到一定规模时，预算约束或信贷
约束可能不再成为家庭的限制因素，多生育的决策恰恰是父母收入或能力提
高的结果，从而那些来自大规模家庭的子女在人力资本积累方面未必低于小
规模家庭的子女（事实上，这也说明家庭内部生育决策存在内生性）。Ｑｉａｎ
（２００９）利用ＣＨＮＳ数据对中国农村地区进行的实证研究同样发现了这一现象；
其研究表明，家庭中子女数量增加将显著提高长子或长女的入学率，并且在
所有子女的性别相同时这一效应更大。Ｌｏｒｄａｎ　ａｎｄ　Ｆｒｉｊｔｅｒｓ（２０１３）则利用秘鲁
数据发现，只有在家庭意外生育的情况下，子女的数量与质量（身高）之间才
存在负向关系，而在家庭主动生育的情况下，子女数量与质量的关系变为
正向。
家庭内部生育决策的内生性是相关实证研究所面临的重要挑战。一方面，

子女的数量与质量往往同时受到不可观测因素的影响，例如父母的社会地位
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或对子女特殊的偏好有可能同时影响子女的数量和质量；另一方面，子女的
数量与质量之间还可能存在反向因果关系，即子女质量的提高可能导致父母
偏好生育更多的子女。为了控制内生性的影响，文献中往往采用工具变量
（ＩＶ）方法，而常用ＩＶ包括 “是否生育双胞胎”（Ｇｌｉｃｋ　ｅｔ　ａｌ．，２００５；Ｌｉ　ｅｔ
ａｌ．，２００８；Ａｎｇｒｉｓｔ　ｅｔ　ａｌ．，２０１０；Ｈａｔｔｏｎ　ａｎｄ　Ｍａｒｔｉｎ，２０１０）或 “是否实施
人口政策”（Ｑｉａｎ，２００９；Ｐａｒｋ　ａｎｄ　Ｃｈｕｎｇ，２０１２；Ｃａｍｅｒｏｎ　ｅｔ　ａｌ．，２０１３），
因为这些变量一般外生于家庭生育决策，并且会直接影响家庭规模。然而，
由于人口政策只在部分国家得到实施，并且实施力度、时间和范围不同，因
此并非所有政策都适合用于ＩＶ方法，这使得基于人口政策的研究受到限制。
用 “是否生育双胞胎”作为家庭规模的ＩＶ也可能存在问题：一方面，尽管双
胞胎的出生会 “意外”增大家庭规模，然而基因等不可观测的因素也可能同
时对人口质量和双胞胎生育带来影响，从而削弱工具变量的有效性；另一方
面，父母后续生育决策和对子女的态度也可能受到双胞胎意外出生的影响而
发生改变，比如在中国双胞胎家庭无法享受独生子女家庭奖励或优待，并且
同时增加多个子女往往会在短期和长期给家庭带来更大的经济压力，这可能
使父母放弃后续的生育计划或对双胞胎子女采取不同的态度。
断点回归设计（ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ　ｄｉｓｃｏｎｔｉｎｕｉｔｙ　ｄｅｓｉｇｎ，ＲＤＤ）作为近年来兴起的

计量经济学方法还很少被应用于该问题的研究中。ＲＤＤ的基本思想是，在制
度的外生变化环境中寻找合适的驱动变量，使其能够导致人口数量发生 “跳
跃”，但不直接影响人口质量，由此便可估算出人口质量的变化在多大程度上
是由人口数量的外生变化所引起的，即验证了两者的因果关系。相对于传统
的ＩＶ方法而言，ＲＤＤ的优势是能够充分利用政策冲击所带来的 “跳跃”效
应，对变量本身的外生性要求较为温和，从而有利于解决家庭生育决策的内
生性问题，进而得到对两者因果关系的无偏估计。
本文是ＲＤＤ方法在相关实证研究中的一次尝试。由于中国是一个社会主

义人口大国，历史因素和制度特点导致中国的人口控制政策在实施力度上显
著大于其他国家，这就为ＲＤＤ的实现提供了可能性。计划生育政策在全国范
围内的实施为研究人口数量与质量的关系提供了很好的自然实验（ｎａｔｕｒａｌ
ｅｘｐｅｒｉｍｅｎｔ）机会，而２００５年全国１％人口抽样调查数据则满足了ＲＤＤ对大
样本量的需求。基于此，本文利用中国２０世纪８０年代开始推行的 “一胎化”
强制计划生育政策，对 “Ｑ－Ｑ替代”这一理论命题进行ＲＤＤ实证检验。为了
验证ＲＤＤ实证结果的可信性，我们同时提供一个双重差分（ＤＩＤ）的回归分析。
本文的贡献主要集中于以下几个方面：（１）本文尝试使用了断点回归设计

（ＲＤＤ）等多种计量方法解决家庭内部生育决策的内生性问题，为相关领域的
研究提供了一个示范性的参考；（２）本文对Ｂｅｃｋｅｒ　ａｎｄ　Ｌｅｗｉｓ（１９７３）和 Ｗｉｌｌｉｓ
（１９７３）提出的人口质量与数量替代的相关前提假设进行了检验，为理解该经
典理论提供了更为全面的视角；（３）我们的实证模型基于具有全国代表性的大
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样本数据，为重新评估中国计划生育政策的实施效果提供了最新的估计结果；
（４）我们得到的经验结果还有助于深刻认识中国人力资本的投资与决定机制，
为中国当前和未来人口政策的制定提供微观理论基础和政策启示。
本文其余部分安排如下：第二部分简单介绍中国计划生育政策和 “一胎

化”政策的背景与制度安排；第三部分介绍本文的研究方法和模型设定；第
四部分介绍数据选择及样本描述统计；第五部分汇报实证结果，并对结果进
行稳健性检验和安慰剂检验；第六部分通过分样本回归对经典理论的前提条
件进行系统的验证；第七部分总结全文并提出政策建议。

二、计划生育与 “一胎化”政策

计划生育是中国的一项基本国策，也是一个长期以来不断发展的政策。
该人口管控政策自中华人民共和国成立以来大体经历了六个阶段。表１是对
这六个阶段基本情况的总结。

表１　中华人民共和国成立以来中国计划生育政策的主要历史沿革

阶段 年份 内容 文件

第一阶段 １９４９—１９６１ 计 划 生 育 概 念 提
出，引发了关注与
争论

《避孕及人工流产办法》（１９５３年８月１１日）、《中共中
央对卫生部党组关于节制生育问题的报告的批示》
（１９５５年３月１日）、《关于发展国民经济的第二个五年
计划的建议》（１９５６年９月１６日）

第二阶段 １９６２—１９７８ 计 划 生 育 政 策 提
出，计划生育机构
成立

《关于认真提倡计划生育的指示》（１９６２年１２月１８日）、
《关于第四个五年国民经济计划纲要》（１９７０年５月２０
日）、《关于１９７５年国民经济计划的报告》（１９７４年１２
月２９日）、 《关于全国计划生育工作汇报会的报告》
（１９７８年２月２４日）

第三阶段 １９７９—１９９１ 计 划 生 育 成 为 国
策， “一胎”数量
抽紧

《中华人民共和国宪法》（１９７８年３月５日，１９８２年１２
月４日）、《关于控制我国人口增长问题致全体共产党
员、共青团员的公开信》（１９８０年９月２５日）、《中共中
央、国务院关于进一步做好计划生育工作的指示》
（１９８２年２月９日）

第四阶段 １９９２—２０００ 计 生 体 制 逐 步 规
范，组织机构更加
健全

《中国计划生育工作纲要（１９９５—２０００）》（１９９５年１月
１４日）、《关于加强人口与计划生育工作稳定低生育水平
的决定》（２０００年３月２日）

第五阶段 ２００１—２０１２ 低 生 育 水 平 的 稳
定，人口问题统筹
解决

《中华人民共和国人口和计划生育法》（２００１年１２月２９
日）、《中共中央国务院关于全面加强人口和计划生育工
作统筹解决人口问题的决定》（２００６年１２月１７日）

第六阶段 ２０１３年至今 计 划 生 育 政 策 放
松， “二孩”限制
放宽

《中共中央关于全面深化改革若干重大问题的决定》
（２０１３年１１月１５日）、《中共中央关于制定国民经济和
社会发展第十三个五年规划的建议》（２０１５年１０月２６
日）、《人口与计划生育法修正案（草案）》（２０１５年１２月
２１日）

　　注：本表中的部分资料转引自杨发祥（２００３）和徐剑（２０１０），阶段划分稍有区别，主要根据 “文件”
的内容和性质进行划分。
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可以看到，中国的人口控制经历了 “先松、再紧、又松”的曲折发展过
程：第一、二阶段是计划生育的预备和起步阶段，第三、四阶段是计划生育
的加强和深化阶段，而第五、六阶段则是计划生育的成熟与放宽阶段。人口
控制政策的变化将引起独生子女率在政策转折点附近发生 “跳跃”：当政策从
“先松”转变为 “再紧”时，独生子女率有可能发生向上的 “跳跃”；而当政策
从 “再紧”转变为 “又松”时，独生子女率可能发生向下的 “跳跃”。变量在政
策断点附近发生 “跳跃”是使用断点回归设计的基础条件，有效的ＲＤＤ需要独
生子女率在断点处发生 “足够”的跳跃；而如果政策实施力度不够大

　

①１
　

，那么

ＲＤＤ方法将很难得到显著的估计结果。由于大多数国家的人口政策实施力度
有限，其政策引发的变化往往不足以被识别，这或许也是目前几乎没有文献
使用ＲＤＤ方法进行相关实证研究的原因之一。
从２０世纪７０年代末开始，计划生育政策在内容和性质上发生重大转变：

从之前的 “晚、稀、少”等鼓励性政策全面转向 “一胎化”的强制性生育管
制（Ｚｈａｎｇ　ａｎｄ　Ｓｐｅｎｃｅｒ，１９９２；Ｌｉ，１９９５；杨 发 祥，２００３；徐 剑，２０１０；

Ｃａｍｅｒｏｎ　ｅｔ　ａｌ．，２０１３）。该政策在半数以上的省份（郭志刚等，２００３）　

②２
　通过

法规严格规定中国的城镇居民和国家干部、职工除特殊情况外只能生育一胎，
而不少夫妇也自发响应政府号召，在生育一个子女后便领取 “独生子女光荣
证”并不再继续生育。该政策的实施采取了 “胡萝卜加大棒”的方式：一方
面，“独生子女光荣证”为遵从 “一胎化”政策的父母及其子女提供诸多福利
（如住房分配和子女入学的优先权、现金和医疗补贴等）；另一方面，对不服
从政策的 “超生”父母，收取相当于地方年人均可支配收入的３—１０倍的罚
金（Ｂａｎｉｓｔｅｒ，１９８７；Ｃｏｏｎｅｙ　ｅｔ　ａｌ．，１９９１；Ｌｉ　ａｎｄ　Ｃｏｏｎｅｙ，１９９３）。　

③３
　

上述 “一胎化”政策代表了中国计划生育史上的一次重大制度变革：区
别于此前相对缓和并以自愿为主的人口政策，它在实施上具有强制性和较高
的贯彻力度。考虑到该政策在短时间内对城镇

　

④４
　父母生育决策具有较强的冲

击性，我们认为该政策推出后中国城镇人口的独生子女率会发生向上的 “跳
跃”。由于 “独生子女光荣证”在１９７９年年底开始大范围发行（根据中国卫生
和计划生育委员统计，仅１９７９年全国就颁发了６１０万张光荣证），而 “超生
罚款”也在１９８０年年初迅速在各省推行（梁中堂，２０１４）。以此政策执行时点
为基础，考虑到 “怀胎十月”的孕期，我们预测在１９８０年１０月前后中国新

①

②

③

④

１ 这将导致只有少部分人成为顺从者（ｃｏｍｐｌｉｅｒ），即实施“一胎化”政策后只有少部分人放弃生育多胎而
只生育一胎，那么断点前后的独生子女率就不会发生实质性的变化。
２ 实行或基本实行“一胎化”的省份大致包括上海、江苏、北京、天津、四川、重庆、辽宁、黑龙江、广东、吉
林、山东、江西、湖北、浙江、湖南、安徽、福建和山西等。
３　１９７９年年底至１９８０年年初，各地均陆陆续续开始出现“超生罚款”的相关规定。根据各地经济水平的
不同，“超生罚款”也有所差异；然而，对于大多数父母而言，“超生罚款”力度不轻（Ｅｂｅｎｓｔｅｉｎ，２０１０）。
４ 城市地区基本做到了“一胎化”，而农村地区在贯彻该政策时受到较大阻力，农民往往以非正常办法
（如隐瞒户口）抵制该政策的执行。
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出生人口中可能会出现一个独生子女率的 “断点”。尽管各地区实施政策的严
格程度和执行政策的时点有区别，但我们相信在预期的 “断点”处，政策影
响的力度和密度都将达到最大值。为了证实此预测，图１基于２００５年全国

１％人口抽样调查数据画出了在１９８０年１０月前后出生的人口中独生子女率的
变化情况。从图中可以发现，独生子女率在该政策 “断点”处的跳跃是比较
明显的。

图１　独生子女率在断点前后的跳跃

注：图中散点表示每个月的独生子女率，通过计算各月出生的样本中独生子女所占
比例而得到；图中的两条曲线分别代表对断点前、断点后两个时期的散点进行非线性回
归所得到的拟合线。

三、估计方法与实证策略

本文将利用断点回归设计（ＲＤＤ）和双重差分（ＤＩＤ）等计量方法进行实证
检验。下面简要阐述前两种方法在本文中的设定。

ＲＤＤ的基本思路是，在外生冲击下有且只有两个变量发生跳跃，从而获
得两者之间的因果关系。本文使用的是模糊型的断点回归设计，因为个体在
临界值两边接受处理效应（ｔｒｅａｔｍｅｎｔ　ｅｆｆｅｃｔ）的概率（即成为独生子女的概率）在

０到１之间发生变化，这也是诸多相关文献使用的类型（Ａｎｇｒｉｓｔ　ａｎｄ　Ｌａｖｙ，

１９９９；Ｖａｎ　ｄｅｒ　Ｋｌａａｕｗ，２００２；雷晓燕等，２０１０；余静文和王春超，２０１１；

Ｃｈｅｎ　ｅｔ　ａｌ．，２０１３）。
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本文的指派变量（ａｓｓｉｇｎｍｅｎｔ　ｖａｒｉａｂｌｅ）Ｘ定义为样本个体的出生月份距离

断点（定义为１９８０年１０月）的时间 　

①５
　
，结果变量（ｏｕｔｃｏｍｅ　ｖａｒｉａｂｌｅ）Ｙ 是样本

个体的人力资本水平（用受教育年限衡量），处理变量（ｔｒｅａｔｍｅｎｔ　ｖａｒｉａｂｌｅ）Ｄ定

义为样本个体是否为独生子女（是则取Ｄ＝１，否则取Ｄ＝０）。我们基于式（１）

对独生子女与非独生子女之间受教育水平的差异（处理效应）进行估计：

τ＝
ｌｉｍ
ｘ↓ｃ
Ｅ［Ｙ｜Ｘ］－ｌｉｍ

ｘ↑ｃ
Ｅ［Ｙ｜Ｘ］

ｌｉｍ
ｘ↓ｃ
Ｅ　Ｄ｜［ ］Ｘ －ｌｉｍ

ｘ↑ｃ
Ｅ　Ｄ｜［ ］Ｘ

． （１）

　　该 Ｗａｌｄ估计量的分母是处理变量的期望值在断点ｃ处发生的 “跳跃”，
分子则是结果变量在断点ｃ处发生的 “跳跃”。我们选取断点ｃ附近（距离±ｈ）
的样本进行估计，相当于做一个局部试验。可以证明，在异质性假设下，式
（１）是对顺从者（ｃｏｍｐｌｉｅｒ，指按 “一胎化”政策进行生育的个体，即在 “一胎
化”政策实施之前打算生育两个或多个子女，而政策实施后转而只生育一个
子女的个体

　

②６
　
）的局部平均处理效应（ｌｏｃａｌ　ａｖｅｒａｇｅ　ｔｒｅａｔｍｅｎｔ　ｅｆｆｅｃｔ，ＬＡＴＥ）的

估计。对于式（１）所涉及的四个期望值，我们可以利用工具变量（ＩＶ）的原理，
通过参数估计方法（Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ，２００８；Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ，２０１０）获
得。基于ＲＤＤ中的指派变量构造分组指代变量（记为Ｔ，如果指派变量将个
体分配到断点右边的处理组则Ｔ＝１，否则Ｔ＝０），然后将Ｔ 作为Ｄ 的ＩＶ，
利用传统的两阶段最小二乘法（２ＳＬＳ）来估计Ｄ与Ｙ 之间的因果关系。该参数
估计可以用以下回归等式刻画

　

③７
　
：

Ｙ ＝θ＋τＤ＋ｆ（Ｘ－ｃ）＋ε， （２）

Ｄ＝γ＋δＴ＋ｇ（Ｘ－ｃ）＋ｕ． （３）

　　式（２）和式（３）分别为２ＳＬＳ估计中的二阶段和一阶段回归等式。其中，δ
反映了顺从者的比率；γ和θ是截距项；ｆ（·）和ｇ（·）分别是指派变量对处

理变量和结果变量的影响函数，可以采用线性和非线性设定；文献中为了缓

解Ｘ与Ｔ 和Ｄ 之间的多重共线性，一般对ｆ（·）和ｇ（·）采用二次型设定；ｕ
和ε则是随机误差项。可以证明，当 “工具”Ｔ为二值变量时，我们对处理效

应τ的估计等价于：

①
②

③

５ 由于数据的出生时间信息仅仅具体到出生月份，因此本文中“箱体”（ｂｉｎ）的最小单位是一个月。
６ 顺从者不包括原本就打算生育独生子女或政策推行后仍生育多个子女的个体。本文认为，样本中不
存在“一胎化”政策实施前打算生育一个子女而政策实施后却打算生育多个子女的叛逆者（ｄｅｆｉｅｒ），也即
样本是满足单调性（ｍｏｎｏｔｏｎｉｃｉｔｙ）假定的；并且，在当时的制度背景下，顺从者在人群中的比例应该不低，
这就使得估计结果具有一定的普遍意义。
７ 可以证明，在确定型ＲＤＤ中，γ＝０，α＝０，而δ＝１。
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τ＝
∑
Ｎ

ｉ＝１

（Ｔｉ－珡Ｔ）（Ｙｉ－珚Ｙ）

∑
Ｎ

ｉ＝１

（Ｔｉ－珡Ｔ）（Ｘｉ－珡Ｘ）

＝Ｅ
［Ｙ｜ｃ＜Ｘ≤ｃ＋ｈ］－Ｅ［Ｙ｜ｃ－ｈ≤Ｘ≤ｃ］

Ｅ［Ｄ｜ｃ＜Ｘ≤ｃ＋ｈ］－Ｅ［Ｄ｜ｃ－ｈ≤Ｘ≤ｃ］
． （４）

　　对比式（４）与式（１）可知，参数估计只为我们提供了一个近似估计量（不一
定是最优估计量）。因此，更符合直觉的方法则是采用非参数方法中的核密度
估计 法 （ｋｅｒｎｅｌ　ｄｅｎｓｉｔｙ　ｅｓｔｉｍａｔｉｏｎ），通 过 单 边 核 回 归 （ｏｎｅ－ｓｉｄｅｄ　ｋｅｒｎｅｌ
ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ）来实现对它们的点估计（ｐｏｉｎｔ　ｅｓｔｉｍａｔｅ），从而得到 Ｗａｌｄ估计量：

ｌｉｍ
ｘ↓ｃ
Ｅ［Ｙ｜Ｘ］＝

∑
ｉ：Ｘｉ＞ｃ
Ｙｉ×Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）

∑
ｉ：Ｘｉ＞ｃ

Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）
， （５）

ｌｉｍ
ｘ↑ｃ
Ｅ［Ｙ｜Ｘ］＝

∑
ｉ：Ｘｉ＜ｃ
Ｙｉ×Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）

∑
ｉ：Ｘｉ＜ｃ

Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）
， （６）

ｌｉｍ
ｘ↓ｃ
Ｅ［Ｄ｜Ｘ］＝

∑
ｉ：Ｘｉ＞ｃ

Ｄｉ×Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）

∑
ｉ：Ｘｉ＞ｃ

Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）
， （７）

ｌｉｍ
ｘ↑ｃ
Ｅ［Ｄ｜Ｘ］＝

∑
ｉ：Ｘｉ＜ｃ

Ｄｉ×Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）

∑ｉ：Ｘｉ＜ｃ
Ｋ（（Ｘｉ－ｘ）／ｈ）

． （８）

　　式（５）—式（８）分别从断点两侧对结果变量和处理变量的期望值进行点估
计。带宽ｈ是依照Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）按最小化均方误差（ｍｅａｎ
ｓｑｕａｒｅｄ　ｅｒｒｏｒ）选择的最优带宽（ｏｐｔｉｍａｌ　ｂａｎｄｗｉｄｔｈ）。Ｋ（·）为内核函数
（ｋｅｒｎｅｌ　ｆｕｎｃｔｉｏｎ），文献一般认为三角内核（ｔｒｉａｎｇｌｅ　ｋｅｒｎｅｌ）是对局部线性回归
进行边界估计的最优选择（Ｆａｎ　ａｎｄ　Ｇｉｊｂｅｌｓ，１９９６；Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ，２０１０），

因而本文将使用三角内核进行基准的非参数估计，同时在稳健性检验中选用
矩形内核（ｒｅｃｔａｎｇｕｌａｒ　ｋｅｒｎｅｌ）作为参考。

在ＲＤＤ的框架下，只要其他控制变量（或称为协变量，ｃｏｖａｒｉａｔｅ，记为

Ｗ）在断点处不发生 “跳跃”，我们在获得ＬＡＴＥ的一致估计值时便无须控制
协变量（Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ，２０１０）。然而，文献中在进行ＲＤＤ估计时加入协
变量主要出于两点考虑：一方面，加入协变量可以对ＲＤＤ结果的稳健性提供
检验，即如果协变量满足连续性条件，那么加入协变量将不会显著改变ＲＤＤ
的估计结果；另一方面，加入协变量将有助于减少估计值的抽样变异性
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（ｓａｍｐｌｉｎｇ　ｖａｒｉａｂｉｌｉｔｙ），即令ＲＤＤ估计值更接近 “真实”值。本文参照文献
传统，将不加入协变量的估计结果作为基准结果，而将加入协变量的估计结
果作为稳健性检验。

　

①８
　

ＤＩＤ与ＲＤＤ的思路稍微不同：我们使用同样的处理变量Ｄ将样本分为两
组———即独生子女组与非独生子女组，分别考察这两组人群在 “一胎化”政
策实施前（Ｔ＝０）和后（Ｔ＝１）教育程度变化的趋势，然后比较两组人群教育水
平的变化趋势的差距。通过双重差分，我们去除了两组人群教育水平的时间
趋势，从而得到 “一胎化”政策对所有独生子女教育水平的直接（平均）影
响———即平均处理效应（ａｖｅｒａｇｅ　ｔｒｅａｔｍｅｎｔ　ｅｆｆｅｃｔ，ＡＴＥ）。

Ｙ ＝β０＋β１Ｄ＋β２Ｔ＋β３（Ｄ×Ｔ）＋β′４Ｗ ＋ｅ． （９）

　　式（９）是具体的回归方程，其中，（Ｄ×Ｔ）表示处理变量与政策实施前后
分组变量的交叉项，而β４ 则是控制变量的系数向量。

四、数据与统计描述

本文所使用的数据来自２００５年全国１％人口抽样调查。该调查是在国务
院和地方各级政府的领导和组织协调下进行的，国家统计局负责落实相关调
查工作并制订具体计划，调查经费由中央和地方政府共同承担，这使数据的
样本量和质量获得了较好的保证。该调查的样本以２０００年全国人口普查为基
础，从中抽取全国１％人口作为调查对象，采取分层次（省级、县级、乡级和
社区）、按概率比例、整群随机抽样的方法，最终获取来自全国３１个省、自
治区和直辖市（除香港、澳门、台湾地区外）的１　３００多万个样本。本文所使用
的数据为总体样本量的１／５，即从总样本中随机获得的２６０多万个观测个体。
该调查的家庭和个人问卷分别收集受访家庭和受访个体的信息，包括家庭构
成和住房情况、人口学特征（出生年月、兄弟姐妹个数等）、社会经济状况以
及婚姻、教育、就业、收入、迁移流动等情况。
本文首先将样本限定在１９８０年１０月前后５年内出生于中国（除香港、澳

门和台湾地区）的汉族人口
　

②９
　
，并在主回归中根据郭志刚等（２００３）排除当时没

①

②

８ 在非参数估计中控制协变量的办法是：先用结果变量Ｙ 对协变量Ｗ 进行回归，然后计算预测值Ｙ，再

用结果变量减去预测值得到新的结果变量Ｙ＊＝Ｙ－Ｙ。根据Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ（２０１０），如果协变量Ｗ 不
受处理变量Ｄ 的影响（即Ｗ 在断点处连续），则由协变量Ｗ 引起的Ｙ 的变化不会影响对τ的一致性估
计。然而，如果Ｗ 在断点处发生“跳跃”，那么ＲＤＤ的估计结果将发生偏误。
９ 这里保留断点前后５年的样本是为了满足稳健性检验的需要。由于在“证伪”检验中断点位置的移动
会导致带宽范围的相应变化，因此如果仅保留断点前后３年的样本会导致证伪检验中所涵盖的数据不
足。在主回归中（即以１９８０年１０月为断点），我们将样本限定在断点前后的３年内。
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有普遍推行 “一胎化”政策的地区
　

①１０
　
；其次，由于政策主要针对城镇居民和

国家干部、职工，因此本文进一步将样本限定在城市地区并根据职业和行业
信息排除了农业从业者样本；最后，为了排除干扰，本文还根据户口所在地、

５年前常住地等信息将部分流动人口排除在外，因为我们无法确定这些流动人
口的出生地从而无法确认他们在出生时是否受到 “一胎化”政策的影响。最
终，本文获得３０　６８１个研究样本，其中出生日期距离１９８０年１０月在３年以
内的样本有２０　１８７个（它们将被用于带宽为３年的基准模型分析，而其余样本
将参与稳健性检验）。
表２是对带宽为３年的研究样本进行的描述统计，分为总体样本、非独

生子女子样本和独生子女子样本。其中，主回归中的结果变量为受访个体的
受教育年限

　

②１１
　
，由问卷所反映的教育程度信息所得，该变量反映了个体的人

力资本水平。可以看到，非独生子女样本的平均受教育年限较低（均值为

１１．９６年，在统计意义上显著低于独生子女样本的均值即１３．７６年）。由于本
文选取的样本较为年轻（２２—２８岁），１９８０年１０月以前出生的人可能会选择
工作一段时间再重返学校而导致其连续受教育时间被低估。

　

③１２
　

为了消除 “时间
趋势”及可能的 “季节性”影响，我们通过线性回归去掉了由年龄和出生季
节所导致的受教育年限的变化和波动，并将调整后的变量称为 “补偿受教育
年限”（ｃｏｍｐｅｎｓａｔｅｄ　ｙｅａｒｓ　ｏｆ　ｅｄｕｃａｔｉｏｎ），从而更好地保证了断点前后样本的
可比性。调整以后，总体样本及子样本的受教育年限在均值意义上均没有发
生明显的变化。值得注意的是， “时间趋势”不会对断点处的 “跳跃”产生影
响，但是 “季节性”可能对 “跳跃”产生影响（Ｂｕｃｋｌｅｓ　ａｎｄ　Ｈｕｎｇｅｒｍａｎ，２０１３；

Ａｎｇｒｉｓｔ　ａｎｄ　Ｋｒｕｅｇｅｒ，１９９１），因此，相比于未去除与季节性相关的潜在干扰因
素的受教育年限， “补偿受教育年限”更能体现 “一胎化”的政策冲击。相应
地，在主回归中，我们仍然使用原始的受教育年限作为结果变量，但在加入控
制变量的稳健性检验中，我们将引入年份和各个季节的指示变量，以对时间趋
势和季节波动进行控制。图２中我们以１个月为箱体（ｂｉｎ），描绘了在断点前后
出生的样本其 “补偿受教育年限”的变化趋势。我们能发现，在断点（１９８０年

１０月）附近，“补偿受教育年限”向上发生了较大的 “跳跃”。　

④１３
　

①

②

③

④

１０根据郭志刚等（２００３），这些地区包括河南、广西、甘肃、河北、内蒙古、云南、青海、宁夏、海南、新疆等。
由于这些地区大都施行“允许二孩或二孩以上”的生育政策，因此不属于本文所研究的范围。在后文的安
慰剂检验中，我们将使用这部分被剔除的样本进行“证伪”检验。
１１这里实际上是“连续”受正规学校教育的年限，根据最高学历对应年数计算（在读生视为完成学业）。
对于肄业、辍学的样本，我们在计算受教育年限时减去其最高学历阶段对应年限的一半（如大学本科辍学
教育年限算为１４年）。值得注意的是，我们考量一个变量的连续性并不是看变量的取值是否连续，而是
看这个变量随指派变量的变化在每个“箱体”所对应的平均水平上是否连续。
１２由于２０１０年全国人口普查数据和２０１５年全国人口抽样调查数据都没有反映受访者“是否为独生子
女”的信息，并且在微观层面上无法与２００５年的数据进行合并，因此无法用于本文的研究。
１３我们也对独生子女率进行了“补偿”，即去掉“是否为独生子女”这个变量的时间趋势和季节波动，并绘
制了相应的断点图。结果显示，“补偿独生子女率”同样有明显的“跳跃”。
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表２　主要变量的样本描述统计

变量 定义 全样本 非独生子女 独生子女

ｅｄｕｙｅａｒ 受教育年限（年） １２．６６　 １１．９６　 １３．７６＊

（２．８８９） （２．８９４） （２．５１７）

ｙｈａｔ 补偿受教育年限（年） １２．６８　 １１．９７　 １３．８１＊

（２．８８３） （２．８７３） （２．５１５）

ｎｏｓｉｂｓ 是否为独生子女（是＝１，否
＝０）

０．３８７　 ０．０００　 １．０００＊

（０．４８７） （０．０００） （０．０００）

ｈｅａｌｔｈｙ 是否健康（是＝１，否＝０） ０．９９７　 ０．９９６　 ０．９９７
（０．０５７） （０．０６０） （０．０５１）

ｍａｒｒｉｅｄ 是否有配偶（是＝１，否＝０） ０．３８４　 ０．４３５　 ０．３０２＊

（０．４８６） （０．４９６） （０．４５９）

ｍａｌｅ 是否为男性（是＝１，否＝０） ０．５０４　 ０．５０３　 ０．５０６
（０．５００） （０．５００） （０．５００）

Ｎ 样本量 ２０　１８７　 １２　３７５　 ７　８１２

　　注：＊表示独生与非独生子女样本的均值在５％的置信水平上有显著的区别；括号内为标准差。

图２　样本 “补偿受教育年限”在断点前后的变化

注：图中散点表示根据每个月出生的样本估计的平均 “补偿受教育年限”，即去掉了
时间和季节因素后的受教育年限；图中的两条直线分别代表对断点前和断点后两个时期
的散点进行非线性回归所得到的拟合线。

为了检验ＲＤＤ估计的稳健性，本文还选取省份、性别、是否有配偶和健
康评分等变量作为协变量（ｃｏｖａｒｉａｔｅ），因为这些变量可能会对个体的人力资本
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水平产生直接影响。
　

①１４
　

其中，省份变量根据 《中华人民共和国行政区划代码》
（ＧＢ／Ｔ２２６０）构造，是否有配偶直接来自调查问卷的婚姻状况信息，而健康评
分则是按照雷晓燕等（２０１０）的方法构造的二值虚拟变量（１表示健康，０表示
不健康）。从表２还可以看到，非独生子女样本（对照组）与独生子女样本（处
理组）在健康水平和男性比例上均无较大差异。尽管 “教育－健康”交互作用
（ｅｄｕｃａｔｉｏｎ－ｈｅａｌｔｈ　ｇｒａｄｉｅｎｔ）已经被大量经济学文献证实（Ｓｍｉｔｈ，２００４），但本
文并未发现健康状况在两个人群中有明显的区别，说明样本个体受教育年限
的区别不能被健康状况的区别所解释，这也为ＲＤＤ估计结果的稳健性提供了
间接支持。另外，独生子女样本中的男性比例略高，这在一定程度上反映了
计划生育导致家庭的 “性别选择”（Ｚｅｎｇ　ｅｔ　ａｌ．，１９９３；Ｄａｓ　Ｇｕｐｔａ，２００５；

Ｅｂｅｎｓｔｅｉｎ，２０１０；Ｌｉ　ｅｔ　ａｌ．，２０１１），但由于本文所选取的样本是在 “一胎化”
政策前后较短时间（３年）内出生的，这一问题在短期内并不明显；事实上，我
们发现 “一胎化”政策后出生的样本中男性比例更低（这与国家统计局公开发
布的分年龄段性别比例的宏观数据一致），因此我们的估计结果应该较少地受
到男性比例增加的影响。然而，对于是否有配偶的情况，两组有较大的差异，
独生子女样本的配偶比例显著更低（对照组与实验组有配偶的比例均值分别为

４３．５％和３０．２％），为了减少婚姻状况的潜在干扰，本文将使用 “熵平衡”
（ｅｎｔｒｏｐｙ　ｂａｌａｎｃｉｎｇ）　

②１５
　的办法计算权重，对主回归估计结果进行加权调整，以

验证稳健性。接下来，我们将使用ＲＤＤ方法估计个体人力资本水平与其是否
为独生子女之间的关系，并对估计结果进行多种稳健性检验。

五、估计结果与稳健性讨论

（一）“一胎化”政策与子女教育程度的提高

　　前文通过图１和图２展现了独生子女率和受教育年限在断点前后发生跳
跃的情况，本节将通过ＲＤＤ方法更为严格地估计这一跳跃在多大程度上反映
了两者之间的因果关系。根据Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ（２０１０），标准的ＲＤＤ估计不
需要加入协变量即可根据式（１）与式 （５）—式（８）得到一致的ＬＡＴＥ估计值，
相关结果如表３第（１）列所示；进一步地，为了控制其他因素对人力资本积累
的影响并检验基准ＲＤＤ结果的稳健性，我们在表３第（２）列中提供加入协变
量的ＲＤＤ估计结果，这些协变量包括年份、季节、省份、性别、健康及婚姻
状况等；另外，为了检验不同内核函数对非参数估计的影响，我们在表３第

①

②

１４本文认为，是否有配偶会对个体的“连续”受教育年限产生影响，因为本文所选取的样本较为年轻，而
相应年龄段的连续学业往往可能因婚姻而暂时中断。
１５“熵平衡”区别于“倾向得分匹配”方法，一方面是直接匹配自变量的均值（一阶矩）甚至更高阶矩，另一
方面是通过加权的方式实现匹配，而不通过样本选择来实现匹配，具体可参见 Ｈａｉｎｍｕｅｌｌｅｒ（２０１２）。
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（３）列中给出了使用矩形内核（ｒｅｃｔａｎｇｕｌａｒ　ｋｅｒｎｅｌ）进行非参数估计得到的ＲＤＤ
估计结果。表３第（４）列展示经过 “熵平衡”加权调整后的结果，即在回归中

设置了使得处理组与对照组有配偶的比例的均值相等的权重。
　

①１６
　

表３　 “一胎化”政策对子女教育水平影响的ＲＤＤ估计结果

估计量及设定 （１） （２） （３） （４）

受教育年限的变化 ０．２８７＊＊＊ ０．２９５＊＊ ０．３８３＊＊＊ ０．２５１＊＊

（０．０９９） （０．１２０） （０．１０１） （０．１１５）

独生子女概率的变化 ０．０４９＊＊＊ ０．０５５＊＊＊ ０．０６４８＊＊＊ ０．０４５＊＊

（０．０１７） （０．０２０） （０．０１７４） （０．０２１）

加权ＬＡＴＥ　 ５．８８８＊＊ ５．３３５＊＊ ５．９２２＊＊＊ ５．５５１＊

（２．３９６） （２．５６０） （１．８４９） （３．０３１）

是否加入协变量 否 是 否 否

是否“熵平衡”加权 否 否 否 是

内核选择 三角内核 三角内核 矩形内核 三角内核

临界值 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月

最优带宽 ２．４年 ２．３年 １．９年 １．９年

样本量 ３０　６８１　 ３０　６８１　 ３０　６８１　 ３０　６８１

　　注：＊＊＊、＊＊和＊分别代表１％、５％和１０％水平显著；括号内的标准误差（ｓｔａｎｄａｒｄ　ｅｒｒｏｒ）是用
ｂｏｏｔｓｔｒａｐ方法计算得到的；加权ＬＡＴＥ（即局部 Ｗａｌｄ估计）根据非参数方法基于不同内核获得；最优
带宽的选择依据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）的方法；第（４）列估计进行了加权，而权重是利用处
理组与对照组在是否有配偶这个变量上的 “熵平衡”计算出来的。

可以看到，表３第（２）—（４）列与表３第（１）列的估计结果没有显著区别：
“一胎化”政策的推出使样本成为独生子女的概率在短时间内迅速地提高，提
高幅度为５％左右（相当于 Ｗａｌｄ估计量的分母）；而出生在该断点两侧的样本
在２００５年时所具有的教育水平（以未经调整的受教育年限衡量）同时显示了
向上的跳跃，其提高幅度为０．３年左右（即 Ｗａｌｄ估计量的分子）。根据局部

Ｗａｌｄ估计方法，我们可以得到 “成为独生子女”对受教育年限的影响，即在
顺从者中 “一胎化”政策对个体人力资本水平的局部平均处理效应（ＬＡＴＥ），
它可以被解释为人口数量与质量的因果关系（而非简单的相关关系）。
从表３可以看到，对于 “一胎化”政策的顺从者而言，成为独生子女将

使其受教育年限提高５．５年左右。由此可见，家庭子女数量的减少能够导致
子女人力资本水平的提高，这与经典理论 “数量－质量”替代的预测一致。根
据Ｂｅｃｋｅｒ　ａｎｄ　Ｌｅｗｉｓ（１９７３）的理论，在不进行人口控制的情况下，家庭受预
算约束等条件的限制，通过最大化目标效用函数决定其最优的子女生育数量。
对于顺从者家庭，最优的子女生育数量应该大于１，然而受 “一胎化”政策影
响，这些家庭只能生育一胎，这就使原来效用函数最大化问题中的 “内点解”

①１６我们同时还做了带宽为１年、２年和３年的回归：各个带宽的结果均为显著且差距较小，说明ＲＤＤ估
计是稳健的。限于空间，这些结果未在本文详细提供，感兴趣的读者可向作者索取。
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变为 “角点解”，并同时改变了家庭其他决策达到最优的条件。根据边际替代
率递减规律，在资源有限的情况下，子女数量的减少使家庭对子女人力资本
的最优投资水平相应提高，从而有利于每个子女个体人力资本的上升。当然，
我们在理解这个结果时应该注意：（１）该结果是基于特定的人群、历史环境
和经济条件得到的，说明中国在二三十年前特定的发展状况下，的确存在
“数量－质量”替代，至于具体是什么条件引起了这一关系，在中国当前经济
发展水平和人口环境下是否还存在这一关系，还需要进一步的探讨（后文将有
所涉及）。（２）这里识别的是 “一胎化”政策对于顺从者这一特定人群的影
响，而不是对全体人口的影响。正如前文所述，顺从者群体指的是 “一胎化”
政策实施之前本打算生育两个或两个以上子女但该政策实施后转而只生育一

个子女的家庭；ＲＤＤ所估计的ＬＡＴＥ反映的是该群体中生育决策的被动变化
所导致的子女平均人力资本的变化率。尽管该结果仅代表 “局部影响”而非
“全局影响”，但它是在局部受控条件下基于 “断点跳跃”思想所得到的因果
关系的估计，具有较好的准确性和可信度。可以预期，如果将该 “局部影响”
推广到全体人群，那么由于 “非顺从者”的存在（例如政策前后均打算生育一
个子女的家庭、未受政策影响的 “超生”家庭等），该政策效果的估计值将有
所下降。（３）我们还需要注意以上ＬＡＴＥ估计值所反映的是 “多孩”（两个或
两个以上子女）到 “一孩”这一生育决策变化所带来的 “累积影响”
（ｃｕｍｕｌａｔｉｖｅ　ｅｆｆｅｃｔ），而并非子女数量降低一单位的 “边际影响”（ｍａｒｇｉｎａｌ
ｅｆｆｅｃｔ），即它代表 “一胎化”政策对于顺从者群体的总效应；可以预期，降
低一个子女所对应的平均边际影响将低于此ＬＡＴＥ估计值。

（二）稳健性检验

在第五部分第（一）节中，我们已经检验了ＲＤＤ估计结果在加入协变量、
选择矩形内核与进行 “熵平衡”加权这三种情况下的稳健性。接下来，我们
还需进行以下几项 “例行检查”。
首先，为了检验ＲＤＤ的有效性，我们需要对个体能否精确操控指派进行

检验（与ＩＶ方法不同，ＲＤＤ对处理变量本身的外生性要求并不苛刻，而只需
假定样本个体无法精确操控指派变量）。具体而言，我们只要求造成断点的政
策冲击是不可被 “精确预期”的即可。我们承认，一部分有条件的家庭可能
通过 “内部信息”对政策具有预期，但考虑当时的历史背景，我们认为对于
研究样本整体而言，“一胎化”政策仍然是不可被 “精确预期”的。

　

①１７
　

为了考

察是否存在对 “一胎化”政策的 “精确预期”进而导致的对子女出生时间的

①１７即使有条件的家庭因为预期到了“一胎化”政策而提前生育了“二胎”，但他们的子女拥有更好的条件
接受更多教育，因此虽然断点前独生子女数量被低估（导致ＲＤＤ高估），但断点后非独生子女的受教育程
度被高估了（导致ＲＤＤ低估），两者作用方向相反，可以在一定程度上相互抵消各自对ＲＤＤ估计结果的
影响。
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精确操控，我们按照文献中一般的做法，考察指派变量密度分布的连续性
（ＭｃＣｒａｒｙ，２００８；Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ，２００８）：若密度分布不连续，则可能
存在对指派的精确操控，否则可认为没有精确操控。按照 ＭｃＣｒａｒｙ（２００８）和

Ｌｅｅ　ａｎｄ　Ｌｅｍｉｅｕｘ（２０１０）的方法，图３给出了指派变量（样本个体出生日期距
离断点的时间）的密度分布图。可以看到，无论密度函数曲线还是其置信区
间，在断点处都几乎重合，即没有显著的跳跃。按照 ＭｃＣｒａｒｙ（２００８）的计算
方法，我们发现断点前后的密度差异仅仅为０．０１２（标准误差为０．０４２），这说
明样本个体出生时间（月度数据）的分布是连续和平滑的，即个体没有对指派
变量进行精确操控。

图３　研究样本出生月的密度分布在断点前后的变化

注：本图基于 ＭｃＣｒａｒｙ（２００８）建议程序ＤＣｄｅｎｓｉｔｙ绘制，断点前后拟合曲线上下为
９５％置信区间。

其次，我们需要检验其他控制变量（包括性别、是否有配偶、健康二值虚
拟变量和省份分组虚拟变量）在断点处的密度分布连续性：如果这些控制变量
在断点处也发生 “跳跃”，那么结果变量的 “跳跃”就不能被处理变量的 “跳
跃”完全解释，从而因果推断也就失去效力。为此，我们利用ＲＤＤ中局部线
性回归（ｌｏｃａｌ　ｌｉｎｅａｒ　ｒｅｇｒｅｓｓｉｏｎ）的思想，将原来的结果变量替换为这些控制变
量，并得到表４中这些协变量在断点前后的变化值。可以看到，这些变量在
断点前后均没有发生显著的变化。
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表４　对主要控制变量的连续性检验（基于ＲＤＤ回归）

主要控制变量 最优带宽 带宽１年 带宽２年 带宽３年

ｍａｌｅ －０．０３１ －０．０２８ －０．０１９ －０．０００
（０．０２３） （０．０２７） （０．０２０） （０．０１６）

ｍａｒｒｉｅｄ　 ０．０３９　 ０．０４３　 ０．０２２　 ０．００１
（０．０２３） （０．０２６） （０．０１９） （０．０１５）

ｈｅａｌｔｈｙ　 ０．００２ －０．０００ －０．００１ －０．００１
（０．００３） （０．００３） （０．００２） （０．００２）

省份分组变量 均不显著

　　注：本表的估计均不控制协变量，是将ＲＤＤ的结果变量分别替换为协变量后，在最优带宽下得到
的估计结果；显著性标识、标准误差的计算、内核的选择、最优带宽的选择均与表３第（１）列相同。

再次，我们将检验ＲＤＤ结果在其他假想临界值点处是否显著（即证伪检
验）：如果估计结果在其他临界值处也显著，那么很可能原始ＲＤＤ的结果并
非由处理变量的 “跳跃”所导致。为此，我们在原断点（１９８０年１０月）前后１
年内随机选取了其他几个假想时间断点进行回归，表５给出了这些假想断点
的ＲＤＤ估计结果。可以看到，对于这些时点，ＬＡＴＥ估计值均不显著，这说
明表３中ＲＤＤ估计结果的显著性并不是由大样本量造成的，从而进一步验证
了第五部分第（一）节中主要结论的稳健性和有效性。

表５　基于其他假想断点的ＲＤＤ估计结果

估计量 １９７９年１０月 １９８０年４月 １９８１年４月 １９８１年１０月

受教育年限的变化 ０．０８９　 ０．０８６ －０．０３０ －０．０２２
（０．０９２） （０．１０３） （０．１３２） （０．１１３）

独生子女概率的变化 ０．０２８＊ ０．００８　 ０．０３６　 ０．００９
（０．０１５） （０．０１７） （０．０２２９） （０．０２０）

加权ＬＡＴＥ　 ３．１３６　 １０．６６ －０．８２０ －２．４９２
（３．２２３） （２２．７８） （３．８６５） （１５．５１）

样本量 ３０　６８１　 ３０　６８１　 ３０　６８１　 ３０　６８１

　　注：（１）假想断点的选择是随机的，我们选取了１９８０年１０月之前的６个月、１２个月和之后的６
个月、１２个月作为假想的断点；（２）显著性标识、标准误差的计算、加权ＬＡＴＥ的计算（内核的选
择）、最优带宽的选择、协变量的选择（不加入协变量）均与表３第（１）列相同。

另一个值得讨论的问题是：母亲在生下一胎之后往往需要１８—２４个月的
生理恢复期，而如果 “一胎化”政策恰好在此恢复期内推出，则该断点之前
的样本独生子女率也可能受到政策的影响。在这里我们有必要做出相应的解
释：一方面，正如表５所示，我们在断点之前的各期并未发现样本独生子女
概率发生明显的 “跳跃”现象，说明这样的样本即使存在也只占少数；另一
方面，ＲＤＤ方法所估计的是 “一胎化”政策在顺从者（ｃｏｍｐｌｉｅｒ）之中的影响，
而顺从者必须是在没有 “一胎化”政策的情况下在断点处能够 “自由”进行
生育决策的父母，因而那些由于生理或其他原因而无法在断点处生育的父母
样本并非ＲＤＤ结果所适用的对象，其存在并不会影响ＬＡＴＥ的估计结果。
最后，本文使用文献中传统的２ＳＬＳ方法来实现断点回归设计，从而考察
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这种基于参数估计的结果与上文中的非参数估计结果是否有显著不同。根据
式（２）和式（３），以样本个体是否出生在１９８０年１０月之后（Ｔ）为工具变量，得
到２ＳＬＳ估计值如表６所示（表６的第一行和第二行估计结果分别与表３第
（１）、（２）列的第三行估计结果对应，分别表示在不控制和控制协变量的情况
下，独生子女率对教育年限的局部平均影响）。可以看出，与表３第（１）、（２）
列相比，使用２ＳＬＳ进行参数估计得到的ＬＡＴＥ结果区别不大，并且基本都
具有统计显著性。这从另一方面再次证明了主要结果的稳健性。

表６　关于 “一胎化”政策影响的ＲＤＤ估计结果（ＩＶ／２ＳＬＳ估计）

是否加入协变量
带宽２．４年
（１）

带宽１年
（２）

带宽２年
（３）

带宽３年
（４）

否 ４．７２９＊＊＊ ５．５４０＊ ５．６８５＊＊＊ ４．３３８＊＊＊

（１．７７７） （３．０５８） （１．６６２） （１．００８）

是 ６．０３４＊ ４．３７９＊ ７．０１６＊＊ ５．９６５＊

（３．２３９） （２．４５２） （３．４７６） （３．１７０）

样本量 １６　２７６　 ７　０４０　 １４　１８９　 ２０　１７４

　　注：＊＊＊、＊＊和＊分别代表在１％、５％和１０％的水平显著；括号内为稳健标准误差（ｒｏｂｕｓｔ　ｓｔａｎｄａｒｄ
ｅｒｒｏｒ）；表中的估计结果即为式（２）中处理变量Ｄ之前的系数（二阶段回归的主要系数估计值）；第（１）列对
应的带宽（２．４年）为依据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）的方法选取的最优带宽（与表３第（１）列一致）。

（三）双重差分的思路

另一个可能的估计策略则是通过ＤＩＤ方法来估计 “一胎化”政策对于所
有独生子女的受教育年限的影响（而不仅仅局限于 “顺从者”）。表７提供基于
式（９）的回归结果：与表６类似地，我们同样提供加入协变量与不加入协变量
的结果；不同的是，这里估计的是交叉项前的系数，该系数表示的是 “一胎
化”政策使得独生子女相比于非独生子女在平均意义上多提高的受教育年
限———该系数不是ＬＡＴＥ，而是平均处理效应（ＡＴＥ），即将ＲＤＤ中对于 “顺从
者”的局部效应平均到了所有的独生子女。可以看到，正如第五部分第（一）节
所预测的，若将 “局部影响”推广到全体人群，该政策效果的估计值大幅度下
降了，但方向不改变，也即 “一胎化”政策确实提高了子女的受教育程度。

表７　关于 “一胎化”政策影响的ＤＩＤ估计结果

是否加入协变量
带宽２．４年
（１）

带宽２年
（２）

带宽３年
（３）

带宽５年
（４）

否 ０．４１１＊＊＊ ０．３２７＊＊＊ ０．４４９＊＊＊ ０．６１６＊＊＊

（０．０８６） （０．０９２） （０．０７８） （０．０６５）

是 ０．２６７＊＊＊ ０．１８９＊＊ ０．３２０＊＊＊ ０．５０４＊＊＊

（０．０８２） （０．０８８） （０．０７４） （０．０６３）

样本量 １６　２７６　 １４　１８９　 ２０　１７４　 ３０　６８１

　　注：＊＊＊、＊＊和＊分别代表在１％、５％和１０％的水平显著；括号内为稳健标准误差（ｒｏｂｕｓｔ　ｓｔａｎｄａｒｄ
ｅｒｒｏｒ）；表中的估计结果即为式（９）中交叉项Ｄ×Ｔ之前的系数；第（１）列对应的带宽（２．４年）为依据
Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）的方法选取的最优带宽（与表３第（１）列一致）。
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（四）安慰剂 （ｐｌａｃｅｂｏ）检验

通过以上稳健性检验，我们肯定了ＲＤＤ回归结果的有效性。然而，我们
无法排除这一显著结果是否掺杂了其他政策的影响，或者说样本受教育年限
的 “跳跃”是否主要来自 “一胎化”政策。一个潜在的干扰因素是中国在

１９９９年施行的 “高校扩招”政策：根据邢春冰和李实（２０１１），该政策显著提
高了１９８０年之后出生的人群进入大学的概率，进而有可能导致断点后样本教
育水平的提高。为了证明我们的结果并不主要由 “高校扩招”政策所致，我
们需要进行一组 “安慰剂”检验。该检验的基本思路是：考察那些直接受
“高校扩招”政策影响但不受 “一胎化”政策影响的样本，看其受教育水平在
断点前后是否发生 “跳跃”；如果不发生 “跳跃”，则可间接说明 “高校扩招”
等其他政策并不是导致样本教育水平变化的主要原因。
第一，我们选用研究样本所在省份的少数民族受访者进行如同表３第（１）

列的回归。选择该样本的原因是：他们与主回归样本所在的省份相同，受到
其他政策影响的情况应该基本一致，只是他们不会受到 “一胎化”政策的直
接影响（“一胎化”政策不适用于少数民族人口，但 “高校扩招”则是适用于
所有适龄人口的普惠性政策）。因而，他们受教育水平的跳跃情况能够反映其
他政策因素的影响。从表８可以看出，该样本的独生子女率或受教育水平在
断点前后没有显著跳跃，从而否定 “高校扩招”等其他政策导致我们主要结
果的推测。

表８　关于 “非一胎化”政策影响的安慰剂检验之一

估计量及设定
带宽２．３年
（１）

带宽１年
（２）

带宽２年
（３）

带宽３年
（４）

受教育年限的变化 ０．０１４　 ０．０３０　 ０．００９ －０．０４４
（０．２０８） （０．３２４） （０．２２７） （０．１８３）

独生子女概率的变化 －０．００８ －０．０２３ －０．０１３ －０．００７
（０．０２３） （０．０３５） （０．０２５） （０．０２０）

加权ＬＡＴＥ －１．５９０ －１．３１９ －０．６７８　 ６．０９５
（２５．９８） （１４．６３） （１８．３１） （２６．３７）

是否加入协变量 否 否 否 否

临界值 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月

样本量 １０　０３５　 ２　３０６　 ４　６０９　 ６　７１７

　　注：（１）这里选取了研究样本所在省份的少数民族受访者进行了与表３第（１）列相同的回归；
（２）＊＊＊、＊＊和＊分别代表在１％、５％和１０％水平显著；括号内的标准误差（ｓｔａｎｄａｒｄ　ｅｒｒｏｒ）是用
ｂｏｏｔｓｔｒａｐ方法计算得到的；加权 ＬＡＴＥ（即局部 Ｗａｌｄ估计）根据非参数方法基于三角内核（ｔｒｉａｎｇｌｅ
ｋｅｒｎｅｌ）获得；第（１）列为根据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）的方法选取最优带宽后得到的估计结果。

第二，我们选取在主回归中剔除的省份地区的汉族样本进行与表３第（１）
列相同的估计（这些地区在当时多推行的是 “允许二孩或二孩以上”的生育政
策）。尽管这部分样本与主回归样本所在省份不同，不受 “一胎化”政策的直
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接影响，但他们应该同样受到 “高校扩招”这一全国性教育改革政策的影响。
同时，考虑到中国的教育政策往往对少数民族群体有特殊优惠，因此使用这
部分地区的汉族样本来进行 “安慰剂”检验可能更具说服力。基于表９的估
计结果，我们同样没有发现独生子女率或受教育水平有任何 “跳跃”现
象———这再次表明，本文的ＲＤＤ结果主要是由 “一胎化”政策而非 “高校扩
招”等其他政策所引起的。综合以上两组 “安慰剂”检验结果，我们认为，
虽然 “高校扩招”政策会对我们的主要回归带来一定程度的干扰，但是它不
应该是导致样本受教育年限 “跳跃”的主要原因。

　

①１８
　

表９　关于 “非一胎化”政策影响的安慰剂检验之二

估计量及设定
带宽２．４年
（１）

带宽１年
（２）

带宽２年
（３）

带宽３年
（４）

受教育年限的变化 ０．０３３　 ０．０６１　 ０．０２２　 ０．０２０
（０．０６６） （０．１０２） （０．０７３） （０．０６０）

独生子女概率的变化 ０．００８　 ０．０１３　 ０．００８　 ０．００８
（０．００８） （０．０１２） （０．００９） （０．００７）

加权ＬＡＴＥ　 ４．４３４　 ４．８４９　 ２．７６０　 ２．６２４
（９．０６６） （８．４６４） （８．９１４） （７．６９７）

是否加入协变量 否 否 否 否

临界值 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月 １９８０年１０月

样本量 ６１　４１７　 １３　０７０　 ２６　１７５　 ３７　９９６

　　注：（１）这里选取了研究样本之外省份的汉族受访者进行了与表３第（１）列相同的回归；（２）＊＊＊、＊＊

和＊分别代表在１％、５％和１０％水平显著；括号内的标准误差（ｓｔａｎｄａｒｄ　ｅｒｒｏｒ）是用ｂｏｏｔｓｔｒａｐ方法计算得
到的；加权ＬＡＴＥ（即局部 Ｗａｌｄ估计）根据非参数方法基于三角内核（ｔｒｉａｎｇｌｅ　ｋｅｒｎｅｌ）获得；第（１）列为
根据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）的方法选取最优带宽后得到的估计结果。

六、影响机制分析：分样本回归

在上文中，我们发现了顺从者家庭中人口数量与质量的负向因果关系，

为了更好地理解这一结果的作用渠道和特定历史条件，以及 “数量－质量”替
代成立的前提条件，接下来我们将进一步考察这一关系在不同子样本中的具
体情况，以试图对影响机制给出一些解释。

（一）性别分样本回归

我们排除既有男孩又有女孩的家庭，将样本限定在所有子女的性别都相
同的家庭（称为 “纯性别子女家庭”）。表１０显示， “纯性别”子样本的ＲＤＤ
估计结果更加显著，其统计显著水平从５％上升为１％；进一步考察 “纯性别

①１８事实上，我们利用２０００年全国人口普查数据考察了各个年龄段在１９９９年高校扩招后的在校生分布情
况，发现在断点前后一年出生的样本中，受“高校扩招”直接影响的高中、中专在校生比例相当。
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子女家庭”中的 “男孩”子样本和 “女孩”子样本可以看到，人口数量与质
量的替代关系只在家庭生育的子女全为男孩的情况下显著；而如果子女全为
女孩，ＲＤＤ估计结果则不显著。

表１０　基于子女性别的分样本ＲＤＤ估计结果

估计量 纯性别子女 男孩家庭 女孩家庭

受教育年限的变化 ０．３９３＊＊＊ ０．５６１＊＊＊ ０．２０４
（０．１１４） （０．１７２） （０．１５６）

独生子女概率的变化 ０．０７１＊＊＊ ０．０５９＊＊ ０．０８２＊＊＊

（０．０２０） （０．０２９） （０．０３０）

加权ＬＡＴＥ　 ５．５００＊＊＊ ９．５４８＊＊ ２．５０４
（１．９１０） （４．８６３） （１．９２１）

样本量 １６　５３５　 ８　７５０　 ７　７８５

　　注：（１）男孩家庭指家庭中只有男孩的情况，女孩家庭指家庭中只有女孩的情况，纯性别子女家
庭指家庭中所有子女性别都相同的情况（包括独生子女家庭）；（２）临界值为１９８０年１０月，带宽为根
据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）方法选取的最优带宽；（３）显著性标识、标准误差的计算、加权
ＬＡＴＥ的计算（内核的选择）、协变量的选择（不加入协变量）均与表３第（１）列相同。

一个有趣的现象是，相比 “男孩家庭”， “女孩家庭”的独生子女率跳跃
更大，并且更为显著，这可能说明 “一胎化”政策实施前，更多的家庭在第
一胎是女孩时会打算生育第二胎，而第一胎是男孩的家庭则更少地打算继续
生育，这从侧面反映了 “重男轻女”的现象（当然这也与计划生育的政策有
关）。另外，有研究指出 “一胎化”政策实际上加重了家庭对男孩的 “性别选
择”（Ｚｅｎｇ　ｅｔ　ａｌ．，１９９３；Ｄａｓ　Ｇｕｐｔａ，２００５；Ｅｂｅｎｓｔｅｉｎ，２０１０；Ｌｉ　ｅｔ　ａｌ．，

２０１１），即 “一胎化”政策后男孩的比例应该上升。然而，我们的样本主要是
在 “一胎化”政策刚推行前后３年内出生的，通过 “性别选择”使男孩数量
增加的现象还不明显，并且实际上数据显示这一时间段出生的男孩比女孩要
少。因此，“性别选择”不太可能通过造成样本男孩比例偏高而使ＲＤＤ结果
被高估。我们的结果表明，“重男轻女”主要体现在对男孩的重视程度上，即
不是通过多生男孩而是通过增加对男孩的人力资本投资来体现对男孩的重视。
在中国 “重男轻女”的观念造成部分家庭对男孩给予更多的投入，这就

有悖于Ｂｅｃｋｅｒ　ａｎｄ　Ｌｅｗｉｓ（１９７３）等提出的 “家庭对子女一视同仁”的假设，这
对于我们识别Ｑ－Ｑ替代关系是不利的。例如，假设一个家庭中有多个女孩和
一个男孩，如果此家庭中父母对子女的人力资本投资（如教育开销）主要集中
于此男孩，那么他的人力资本水平可能并不低于来自 “独子”家庭（即只有一
个孩子且为男孩的家庭）的儿子，从而削弱了数量－质量的负向因果关系。表

１０显示，当我们排除这一可能性而只考虑 “纯性别子女家庭”时，ＬＡＴＥ的
估计值更显著，说明重男轻女现象对这一关系的识别确实造成了一定的干扰。
换言之，“重男轻女”现象的存在有可能导致计划生育对人力资本水平的正向
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影响被削弱。
　

①１９
　

（二）地区人均收入水平、信贷水平的分样本回归

接下来，我们再考察人口数量与质量的替代在收入和信贷水平不同的地
域上的异质性。本文首先将研究样本所覆盖的地区按人均收入水平划分为
“高收入地区”

　

②２０
　和 “低收入地区”两组。从表１１可以看到，高收入地区的

ＲＤＤ估计结果不具有统计显著性，并且其ＬＡＴＥ估计值的大小远远低于落后
省份，这说明Ｑ－Ｑ替代关系在高收入地区的样本中并不明显。

表１１　基于１９７９—１９８１年地区人均收入水平及金融机构
贷款余额的分样本ＲＤＤ估计结果

估计量 高收入地区 低收入地区 信贷发达地区 信贷落后地区

受教育年限的变化 ０．１９１　 ０．３４６＊＊＊ ０．２５０＊ ０．２９３＊＊

（０．１４１） （０．１３０） （０．１３８） （０．１２８）

独生子女概率的变化 ０．０４５＊ ０．０５１＊＊ ０．０４７＊ ０．０４７＊＊

（０．０２７） （０．０２０） （０．０２５） （０．０２０）

加权ＬＡＴＥ　 ４．２２０　 ６．７３５＊＊ ５．３１７　 ６．２２５＊

（３．３２９） （３．１３６） （３．４５４） （３．２１８）

样本量 １５　５６４　 １５　１１７　 １５　２５０　 １５　４３１

　　注：（１）临界值为１９８０年１０月，带宽为根据Ｉｍｂｅｎｓ　ａｎｄ　Ｋａｌｙａｎａｒａｍａｎ（２０１２）方法选取的最优带
宽；（２）显著性标识、标准误差的计算、加权ＬＡＴＥ的计算（内核的选择）以及协变量的选择（不加入协
变量）均与表３相同。

根据Ｂｅｃｋｅｒ　ａｎｄ　Ｌｅｗｉｓ（１９７３）等经典理论，人口数量与质量的负向关系还
需要在家庭预算约束的假定下才能推出。对于高收入家庭（以高收入地区子样
本为代表），其预算约束的限制较为宽松，即家庭能够承担更多的对子女教育
的投资，这就降低了人力资本投资与其他家庭决策之间的边际替代斜率，从
而使人口数量与质量的负向关系变得不再显著。表１１的结果说明，地区人均
收入水平（或家庭收入）和可能是第五部分第（一）节所示结果的重要作用渠道，
而随着中国今后经济水平的不断提高，家庭对子女的投资能力将得到改善，
从而该数量与质量的替代关系将有可能不再显著。换言之，在过去较低的经
济发展水平的背景下，我们可能高估了计划生育对人力资本积累的正向影响。
然后，我们再将研究样本所覆盖的地区划分为 “信贷发达地区”和 “信

贷落后地区”这两组
　

③２１
　
，以便于考察人口数量与质量的替代在信贷市场发展

①

②

③

１９值得一提的是，非独生子女样本可能来自“多胞胎”家庭，而且父母对“多胞胎”子女往往更加“一视同
仁”。这样一来，“重男轻女”的现象将在一定程度上被削弱，从而增强了计划生育对人力资本水平的正向
影响。
２０“高收入地区”即１９７９—１９８１年人均ＧＤＰ较高的地区（数据来自《新中国五十五年统计资料汇编》），包
括北京、天津、上海、辽宁、黑龙江、江苏、广东。
２１“信贷发达地区”即１９７９—１９８１年金融机构人均贷款余额较高的地区（数据来自《新中国五十五年统计
资料汇编》），分别是北京、天津、上海、黑龙江、吉林、江苏、湖北、山西、山东和陕西。
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水平不同的地域的异质性。表１１的结果表明，一方面，信贷发达地区的ＲＤＤ
估计结果同样不再具有统计显著性，尽管受教育年限和独生子女率在断点前
后的跳跃程度均有一定的显著性；另一方面，其ＬＡＴＥ估计值的大小也稍低
于信贷落后地区。这一结果表明，人口数量与质量的负向关系在信贷发达地
区子样本中可能是不成立的。按照经典理论，Ｑ－Ｑ替代关系还需要信贷市场
失灵的条件才能推出。对于金融机构人均贷款水平较高的地区，其金融资源
相对丰富，正式与非正式的融资渠道较多，信贷市场相对发达，这就使得父
母在对子女进行投资时较少地受到信贷约束的影响，从而削弱了这些地区的

Ｑ－Ｑ替代。这说明，地区金融发展水平和信贷市场的健全程度可能是第五部
分第（一）节所示结果的重要作用渠道，而随着中国今后金融发展水平的不断
提高，受到家庭对子女投资能力改善的影响，这一数量与质量的负向关系将
有可能不再存在。换句话说，基于落后的金融制度下的历史数据，我们将一
定程度地高估计划生育对人力资本积累的正向影响。
在以上三个分样本回归中，本文分别对经典理论的 “父母对子女一视同

仁”“家庭面临预算约束”和 “信贷市场失灵”这三条假定进行了检验。结果
表明，人口数量和质量的替代在缺少任何一条假定的情况下都将被削弱，Ｑ－
Ｑ替代关系在不同维度均存在异质性，这些结论将为我们如何阐释和推广本
文的主要实证结果提供有益的借鉴。需要注意的是，受限于数据和研究条件，
本文没有对这三条假定背后的具体作用机制进行更深入的分析。我们只能说，
缺少 “预算约束”和 “信贷市场欠发达”这两个条件 “数量－质量”替代将难
以显现，但不能说 “预算约束”和 “信贷市场欠发达”就是引起 “数量－质
量”替代的直接原因———这两条假定的作用机制可能还需要更为详细的微观
数据进行揭示，这也为后续研究提供了可能的方向。

七、结论与政策建议

人口数量与质量的替代是重要的经济学理论命题，它对一个国家的人口
政策和长期经济发展也具有重要的实践价值和指导作用。自２０世纪７０年代
关于家庭人力资本投资的经典理论建立以来，经济学家们一直试图通过实证
研究来检验人口数量与质量的因果关系，然而受到数据可获得性和统计方法
的制约，相关实证文献还比较有限。本文根据中国的历史和制度特点，选用
具有全国代表性的人口抽样调查数据，利用人类计划生育史中一次不可多得
的自然实验机会，结合新的计量经济学方法———断点回归设计（ＲＤＤ），估算
了人口数量对人口质量（教育水平）的单向因果影响。这是ＲＤＤ方法在相关研
究中的新尝试，对该领域的研究在方法论上有所补充。同时，本文的估计结
果还在一定程度上揭示了中国家庭人力资本的投资与决定机制，有助于为中
国未来的人口政策提供微观经济学理论基础。
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随着中国人口老龄化的加剧，人口政策的放松成为社会各界关注的热点
话题，十八届三中全会提出的 “单独二孩”政策以及随后在十八届中央委员
会第五次全体会议提出的 “全面二孩”政策更是引发了学界和媒体的激烈讨
论。本研究的结果对这一问题的讨论可以提供以下几点启示：第一，基于全
样本的多种计量回归结果表明，从整体而言，中国过去三十多年的计划生育
政策在控制人口数量和提升人口质量方面均有积极意义，对于这一政策的评
估趋向正面。第二，分样本结果显示， “数量－质量”替代关系在不同维度存
在异质性，尤其在经济发达、信贷市场较为活跃的省份，这一结论不再稳健。
这对我们现阶段的人口政策调整具有现实意义，我们在将本文的主要结论推
广到现有政策制定时要非常慎重：过去三十多年的 “数量－质量”替代并不意
味着在现阶段仍然成立；当经济发展到一定阶段时，家庭的收入和信贷约束
有所缓解，子女的培养成本对家庭不再构成负担，这时候人口数量和质量的
替代很可能不再显著。第三，通过加快落后地区的信贷市场发展速度、建立
低息助学金贷款机制等方式缓解家庭对子女的投资约束，将可能减少计划生
育的全面放宽对人力资本积累所产生的负面影响，这将有利于中国当前的人
口政策调整，降低 “人口数量提高导致人口质量下降”的风险。第四，分样
本回归结果还显示出中国家庭中普遍存在 “重男轻女”的性别歧视现象，这
同样不利于中国人口素质的全面提升；因此，进一步贯彻男女平等的理念，
并推行更加公平的教育政策也将为进一步放松人口管控提供积极有效的

支持。
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