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提　 要： 基于 ２０１０ 年中国妇女地位调查， 本文从人力资本及家务劳动的角

度对当代中国男女收入差异进行了剖析。 ＯＬＳ 回归结果显示， 控制了个体其他

特征之后， 女性的收入比男性低 ４０％ 。 相比人力资本， 家务劳动对两性收入差

异的解释力更大。 分析进一步采用非条件化分位数回归和布林德—瓦哈卡反事

实分解来检验不同收入分位下的性别收入差异。 结果显示， 调整了女性劳动参

与的选择性偏误后， 女性在收入低分位呈现优势， 随收入分位增加， 女性劣势

越发明显。 主要原因在于， 对于高收入群体， 女性家务负担相较男性仍旧更高；

婚姻、 工作时间对女性的收入惩罚更大； 女性在私企外企的收入回报相较男性

更低。 此外， 相比男性， 女性的教育年限和专业职业资格的收入回报随收入分

位数的增加而变大。
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一、 引　 言

回顾新中国成立 ７０ 年来的社会发展， 转型前后的社会不平等演变始终是各界

关注的重要议题。 其中， 性别不平等这一融合了宏观经济与文化、 中观组织和机

构、 微观家庭及个体的议题也聚集了学术界的研究目光。 ７０ 年中， 女性的受教育

程度不断提升、 女性主义与平等主义观念不断传播， 可性别收入不平等的情况似乎

并未得到改善。 李实等人 （２０１４） 通过分析 １９９５ 年、 ２００２ 年和 ２００７ 年中国居民收

入调查数据发现， 在 １９９５ 年， 由性别本身所带来的城镇职工收入差距为 １０ ５％ 、
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２００２ 年达到 １７ ４％ 、 ２００７ 年增至 ２９ ７％ 。 类似地， 还有学者指出， 从 １９８７ 年到

２００４ 年两性的收入差异逐渐从 ８％—１０％上升至 １７％—３２％ 。 这一趋势尽管自 ００ 年

代中后期有所缓解， 却仍然严重 （边燕杰、 张展新， ２００２； 王天夫， ２００８； Ｃｈｉ ＆

Ｌｉ， ２００８； Ｌｉｕ ｅｔ ａｌ ， ２０００； Ｗｕ ＆ Ｚｈｏｕ， ２０１５）。 不仅如此， 简·格雷 （Ｇｏｌｌｅｙ ｅｔ

ａｌ ， ２０１９） 等学者近期有关收入不平等的研究甚至发现， 在众多因素中， 性别对其

背后机会不平等程度的影响几乎是最大的， 且这一影响并不局限于某一年龄段， 而

普遍存在于所有年龄段中。 在这一背景下， 对性别收入不平等作用机制的进一步深

入且细致地研究是必要且亟须的。

解释两性收入差异的最经典理论是人力资本理论 （Ｂｅｃｋｅｒ， １９６４）。 学者们往往

认为两性在人力资本上的差异是导致他们收入差异的主要因素。 在已有研究中， 学

者们大多用教育水平来表证人力资本。 贝克尔 （Ｂｅｃｋｅｒ， １９６２） 曾指出， 人力资本

分为通用型和专用型。 教育水平在很大程度上只能反映通用型的人力资本。 而专用

性人力资本， 这种专属于特定行业特定职业的特殊人力资本往往才是个体保持核心

竞争力的重要优势。 不仅如此， 随着高等教育的大规模扩张， 两性的教育水平趋于

一致甚至出现反转， 教育水平的影响逐渐减弱， 人力资本理论的解释力在实证层面

受到了质疑。

对两性收入差异的另一个结构性的解释是公私领域分离的视角 （ Ｆｅｒｇｕｓｏｎ，

２０１３）。 该视角的观念基础在于其根据男女的天性以及在家庭和社会生活中的作用

将社会分成两个领域， 即公共领域 （工作） 和私人领域 （家庭）， 认为公共领域属

于男性， 而私人领域属于女性。 其通过强调女性在公共领域的从属地位合理化女性

在公共领域的劣势。 在西方社会工业化和市场经济推进的过程中， 女性主义学者对

公私领域的分离进行了批评， 指出这种结构层面的变化是性别不平等的根源。 借鉴

这一思想， 计迎春等学者 （２０１７） 基于中国 ２０ 世纪 ７０ 年代末 ８０ 年代初以来的市场

化大背景， 进一步提出了中国情境下的公私领域分离和性别观念理论。 其认为， 市

场转型后， 单位制瓦解， 原先由国家与单位部分承担的社会再生产职责被部分推回

到私人领域的个体家庭中， 这些家庭职责再一次落回女性身上。 对于工作女性， 市

场化加剧了她们的工作家庭困境， 严重阻碍了女性在公共领域的表现， 也加重了女

性在家庭中的负担， 从而加剧了性别收入不平等。

有关公共领域性别收入差异的研究大多关注男女在收入差异上的平均效应， 而

忽略了不同收入梯度内不同个体产业结构职业分布的差异， 两性在公私领域教育、
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家务劳动等特征的分布和影响， 以及可能存在的歧视在不同收入梯度也可能有所不

同。 且抛去纯粹的性别歧视因素， 两性在人力资本尤其是专用型人力资本的差异，

也可能是造成当今性别收入差异的重要因素。 然而由于数据限制， 专用性人力资本

在以往的收入估计中常常被忽略。 基于 ２０１０ 年中国妇女地位调查， 本文采用非条件

分位数回归 （ＲＩＦＱＲ） 尝试对两性在不同收入分位上的差异进行再探究。 为寻找导

致不同收入分位上性别差异的主要因素， 本文还将结合布林德—瓦哈卡 （Ｂｌｉｎｄｅｒ⁃

Ｏａｘａｃａ） 分解结果回答： 两性在不同收入分位上所呈现的差异到底是由于两性在不

同分位上的特征 （尤其是专用性人力资本和家务劳动） 分布差异， 还是特征回报的

差异， 或者是存在某些歧视 （Ｊａｎｎ， ２００８）。

二、 理论框架

西方经济学和社会学中关于男女在教育、 就业和收入等方面的不平等及其变迁

有着大量的论述。 总体而言， 性别不平等随着时间推移而有下降的趋势， 这一过程

与经济发展、 教育扩张等社会趋势密切相关 （Ｒｅｓｋｉｎ， ２００３）。 自 １９７８ 年市场转型

以来， 中国经济发生了翻天覆地的变化。 ＧＤＰ 的增长、 产业结构的优化令更多女性

参与到比较优势更大、 回报率较高的非农就业尤其是第三产业中。 不仅如此， 经济

发展增加了对高教育劳动力的需求， 加快了教育改革的步伐。 自 ２０ 世纪 ９０ 年代以

来， 中国高等教育规模实现了快速扩张， 两性的教育差距大大减少。 不仅如此， 年

轻一代女性接受大学教育的比例甚至超过了男性。 不少西方国家经验发现显示， 不

论是教育分层的变化还是教育扩张均有利于女性 （Ｈｏｕｔ ＆ Ｄｉｐｒｅｔｅ， ２００６）。 可是在

中国， 导致性别收入差异居高不下的原因亟待研究。

传统的市场转型理论认为， 市场化会导致经济效益成为企业衡量一切的最高指

标， 且雇主在劳动力配置和工资分配方面拥有较大的自主权， 从而使得人力资本成

为企业衡量劳动者的最高指标 （边燕杰等， ２００６； 王天夫等， ２００８； 李春玲、 李

实， ２００８）。 在中国， 劳动力市场上两性平均教育水平在 ２００１ 年便已趋同， 且至

２０１０ 年女性在大学入学率方面甚至反超男性 （Ｗｕ ＆ Ｚｈａｎｇ， ２０１０ ）。 贝克尔

（Ｂｅｃｋｅｒ， １９６２） 将人力资本分为通用型和专用型两种。 教育水平在很大程度上只能

捕捉通用型的人力资本。 而专用型人力资本， 这种专属于特定行业特定职业的特殊
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人力资本往往才是个体保持核心竞争力的重要优势。 专用型人力资本越高， 个体在

岗位上越能发挥专用性优势， 其对企业的绩效贡献也会更大， 从而专用型人力资本

的回报可能更高。 高等教育扩张所致的两性教育水平差异减少反映的是男女在通用

型人力资本上差异的缩小， 而两性在专用型人力资本上的差异可能才是导致性别收

入差异的主要因素。

然而， 基于西方经济学的研究， 即便雇主是理性的、 不带任何偏见的， 他们在

雇佣员 工 及 分 配 报 酬 时， 仍 可 能 对 特 定 群 体 实 行 “ 统 计 歧 视 ” （ ｓｔａｔｉｓｔｉｃａｌ

ｄｉｓｃｒｉｍｉｎａｔｉｏｎ）。 即雇主在录用或评估员工时往往通过一些外在特征， 比如性别、 年

龄等， 基于群体的平均情况 （而非个人的具体特征） 对个体的能力作出判断

（Ａｒｒｏｗ， １９７４； Ｐｈｅｌｐｓ， １９７２）。 就性别而言， 基于传统性别角色分工， 女性是家庭

职责的主要承担者。 在考虑雇佣， 支付薪水时， 很多雇主认为女性尤其是已婚、 育

有子女的女性会因为将时间精力更多地放在家庭中， 而在工作上投入不足。 即便其

他特征相似， 男员工的薪水也可能较女员工更高。

在中国， 对于工作女性， 传统性别分工模式所致的工作家庭冲突是影响她们职

业生涯的重要因素 （金一虹， ２０１３； 宋少鹏， ２０１１）。 计迎春等 （２０１７） 学者通过

借鉴西方学者对于公私领域分离的批判， 在中国市场改革的背景之下对中国性别不

平等进行了进一步剖析。 他们指出， 市场转型之后， 随着单位制的瓦解， 原先由国

家与单位部分承担的社会再生产职责被逐步推回到私人领域的个体家庭中。 公共领

域的物质生产功能和私人领域的社会再生产功能日益分化。 也正因为传统性别分工，

这一类包括子女与老人照料、 家务等的负担又因为 “路径依赖” 落到女性的肩膀

上。 市场化使得工作女性面临两难境地， 她们承受着来自工作和家庭的双重负担，

这在一定程度上影响了女性在工作中的投入和劳动力市场的性别歧视， 阻碍了她们

在职业上的发展， 进而加剧了两性在劳动力市场上的收入不平等 （贺光烨， ２０１５；

Ｗｕ， ２０１９）。 这一现象并非单向进程， 而会进入一个能够形塑家庭与性别意识形态

的恶性循环， 造成性别本质主义、 传统儒家男权文化的潜在复兴， 以及新自由主义

的扩张， 这种结构上的变迁又和性别意识形态的变化相互呼应， 进一步固化了性别

不平等 （计迎春、 郑真真， ２０１８； Ｊｉ ｅｔ ａｌ ， ２０１７）。 因此， 自市场转型以来， 日益

增加的家庭责任， 以及相应所需承担的家务情况可能是解释性别收入差异增加的重

要因素。

值得提及的是， 目前有关性别收入差异的研究大多集中在平均工资方面， 然而
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对平均工资的研究无疑忽视了在不同收入层次上呈现的不同形态的性别收入差距。

在不同收入分位内， 产业结构职业分布等均存在差异。 近年来， 国内外越来越多的

学者发现两性的收入差异确实在不同收入层次上有所不同 （陈建宝、 段景辉，

２００９； 葛 玉 好， ２０１１； 李 雅 楠， ２０１４； 姚 先 国， ２００７； Ａｌｂｒｅｃｈｔ ｅｔ ａｌ ， ２００３；

Ｂｌａｕ ＆ Ｋａｈｎ， ２０１７； Ｒｉｃａ ｅｔ ａｌ ， ２００４）。 然而鉴于所研究国家的国情和时间跨度的

差异， 两性的收入差异到底在高收入层次还是低收入层次更明显在西方研究中并不

一致。 有学者指出， 控制了其他特征之后， 在英国、 丹麦、 芬兰、 德国、 瑞士、 瑞

典等 国 家， 两 性 的 收 入 差 异 在 高 收 入 分 位 中 更 大 （ Ａｌｂｒｅｃｈｔ ｅｔ ａｌ ， ２００３；

Ａｒｕｌａｍｐａｌａｍ ｅｔ ａｌ ， ２００７； Ｒｉｃａ ｅｔ ａｌ ， ２００４）； 而在西班牙， 性别收入差异低收入分

位中更明显 （Ｒｉｃａ ｅｔ ａｌ ， ２００４）。 在中国， 不一致的结论同样存在。 例如， 葛玉好、

曾湘泉 （２０１１） 使用中国城镇住户调查 （ＵＨＳ） １９８８—２００１ 年的数据发现， 工资分

布顶端， 即高收入分位的性别差距更大， 且经过差异分解之后发现歧视更大程度地

解释了高收入分位的性别差异。 李雅楠 （２０１４） 基于中国营养与健康调查 （ＣＨＮＳ）

１９９１—２００９ 年六次的调查数据， 陈梅等 （２０１８） 基于 ２００２—２０１３ 年的数据也得出

了类似的结论。 然而在最近的研究中， 王兆萍和王雯丽 （２０２０） 利用 ＣＧＳＳ２０１５ 的

数据发现性别工资差距随着收入分位的增加而减少。

上述研究， 往往是从人力资本理论与性别歧视理论相结合的视角出发， 考察差

异究竟来源于可解释的人力资本特征还是无法解释的歧视因素。 就人力资本而言，

学者们大多关注通用型人力资本 （尤其是教育程度或者教育年限）， 而忽略专用型

人力资本 （如专业培训） 对于收入的影响。 就性别歧视而言， 大多数实证分析尽管

考虑了女性的性别角色期待， 却忽视了婚姻与生育以及与之密切相关的照顾职责带

来的隐蔽性劣势对女性收入的直接影响。 他们认为， 这些隐蔽劣势一般间接通过女

性更短的工作时间、 中断的劳动力参与间接呈现。 然而， 有更多的相应特征无法通

过这些人力资本变量得到表现， 比如因为家务负担而导致工作效率不高、 为了兼顾

照顾职责不得不选择收益较低、 风险较小的 “母亲友好型” （ｍｏｔｈｅｒ⁃ｆｒｉｅｎｄｌｙ） 工作

（Ｂｕｄｉｇ ＆ Ｅｎｇｌａｎｄ， ２００１）。 王兆萍和王雯丽 （２０２０） 的研究纳入了婚姻与 １８ 岁以

下孩子数量这两个影响变量之后发现， 婚育对于高收入层性别收入差异存在较大影

响且影响稳定。 无疑， 这些变量在一定程度上反映了工作女性的难以逃脱的家庭职

责， 却无法直接反映工作女性对于家庭的隐蔽投入， 以及这种隐蔽投入背后所牵涉

的妥协， 与带来的 “惩罚”。 迄今， 有关两性在隐蔽投入上的差异究竟能在多大程
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度上解释两性的收入差异基本停留在争辩的层面， 亟待实证检验。 有学者指出， 家

务劳动时间恰恰可以作为这种隐蔽投入的测量直接反映两性在无偿家务投入中的差

异 （Ｂｌａｃｋｂｕｒｎ， １９９９； Ｄｏｎｇ ＆ Ａｎ， ２０１２；）。 因此， 本文将在前人研究的基础上， 对

人力资本和婚姻的效应进行进一步的拆解和分析， 试图对当今的性别收入差异进行

再探， 主要关注在不同的收入分位数上， 究竟什么因素 （尤其是专用型人力资本和

家务劳动） 对两性收入差异影响更大。

三、 数据、 变量与分析模型

（一） 数据

本文使用的数据为 ２０１０ 年中国妇女地位调查。 该数据由全国妇联主持， 采用

了按地区发展书评分层的三阶段不等概率 （ＰＰＳ） 抽样。 其中， 第一阶段抽样单位

为县、 区及县级市， 第二阶段抽样单位为村、 居委会； 第三阶段抽样单位为家庭

户。 样本覆盖全国 ３１ 个省、 市、 自治区的人口 （除内蒙古、 台湾、 香港、 澳门）。

本研究旨在分析两性收入差异， 因此， 我们将研究对象限定为居住在城市地区

２０—４９ 岁的从事非农工作的主要工作年龄人口， 除去变量缺失后， 最终样本为

８７１７ 人。

（二） 变量

本研究的因变量为上一年受访者的年收入情况。 考虑到年收入分布呈右偏， 在

分析中容易出现异方差情况而影响估计有效性， 基于以往做法， 我们对收入取了

对数。

本文主要从公域的人力资本和私域的家务情况两大方面研究男女收入差异，

因此， 性别、 人力资本和家务情况为文章的关键自变量。 性别变量为二分变量

（１ ＝ 女性； ０ ＝ 男性）； 人力资本包含通用型人力资本和专用型人力资本， 这里我

们假定学校所教授的知识大多为通用型知识， 针对工作所接受的专业培训以及获

得的专业技术资格为专用型人力资本。 因此， 我们用连续变量———教育年限来近

似通用人力资本。 用 “近三年来您有没有参加过培训或进修” （１ ＝ 有； ０ ＝ 没

有）， 以及 “您目前是否有专业技术职称或技术等级” （１ ＝ 有； ０ ＝ 没有） 来近似
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专用型人力资本。 家务情况包含两个方面的信息， 一是家务劳动时间， 该信息是

受访者调查时间对前一天家务劳动时间的大致估算， 二是是否与 １５ 岁以下未成年

子女同住， 考虑这个变量的信息在于， 与子女尤其是未成年子女同住涉及养育照

料等工作， 而这些工作往往被视作女性的责任， 不仅如此， 与家庭外部的生产劳

动相比， 养育照料的工作经常被贬值， 也常被视作次要劳动。 然而， 这些工作在

现实生活中占据和消耗了女性很多时间和精力， 可能影响女性对工作的投入， 进

而影响女性的职业发展。

此外， 为尽可能准确地反映人力资本和家务情况的影响， 在分析中， 我们还控

制了一系列可能与关键自变量存在相关的个体特征。 这些变量包括连续变量年龄，

以及年龄的平方， 婚姻状况 （１ ＝ 结过婚； ０ ＝ 从未结婚）， 党员身份 （１ ＝ 是； ０ ＝

否）， 农村户口 （１ ＝是； ０ ＝否）； 上周平均每日工作小时数， 及工作单位类型 （１ ＝

政府机关、 事业单位； ２ ＝ 国有或集体企业； ３ ＝ 私营企业、 外企或其他）。 由于省

份之间差异大， 发展不平衡， 省份内部个体差异相对较小的情况， 分析中我们调整

了省份集聚效应。 所有相关变量的描述性统计结果见表 １。

　 　 表 １ 相关变量的描述性统计

总样本 男性 女性 Ｐ 值

近 ３ 年参加培训 （１ ＝ 有）％ ３３ ８５ ３５ １４ ３２ ６７  ０１５

专业技术职称 （１ ＝ 有）％ ２４ ２８ ２６ ０９ ２２ ６２  ０００

结过婚 （１ ＝ 是）％ ８６ ５０ ８４ ４６ ８８ ３８  ０００

党员 （１ ＝ 是）％ １９ ８９ ２４ ０６ １６ ０５  ０００

农村户口 （１ ＝ 是）％ ２６ ８１ ２８ ２４ ２５ ４９  ００４

１５ 岁以下同住子女 （１ ＝ 有）％ ５０ ０６ ４９ ７５ ５０ ３５  ５６９

年龄
３６ ３９
（７ ９５）

３６ ５４
（７ ９９）

３６ ２６
（７ ９０）

 １０７

教育年限
１１ ６５
（３ ０２）

１１ ７９
（２ ９８）

１１ ５２
（３ ０５）

 ０００

家务劳动时间 （小时 ／ 天）
１ ５８

（１ ７０）
０ ８８

（１ １６）
２ ２２

（１ ８６）
 ０００

工作时间 （小时 ／ 天）
６ ０７

（３ ８５）
６ ６０

（３ ６４）
５ ５８

（３ ９８）
 ０００
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续表

总样本 男性 女性 Ｐ 值

工作单位％

政府机关、 事业单位 ２８ １４ ２７ ０１ ２９ １７  ０２４

国有或集体企业 ２２ ２０ ２４ ４６ ２０ １２  ０００

私营企业、 外企或其他 ４９ ６６ ４８ ５２ ５０ ７１  ０４０

Ｎ ８８３２ ４２３５ ４５９７

　 　 注释： 括号里的数字为标准差。

（三） 分析方法与策略

本分析主要关注人力资本和家务承担情况对男女收入差异的影响， 分析分为三

步。 第一步， 我们利用 ＯＬＳ 回归来检测总体收入情况， 通过逐步回归的方式检验解

释影响性别收入差异的关键因素。

考虑到不同收入梯度内产业结构职业分布的差异， 不同收入梯度之间个体特征

区别较大， 特征回报也可能存在不同， 基于此， 在第二步分析中， 我们采用非条件

分位数回归 （ＲＩＦＱＲ）， 看两性收入随收入梯度变化的情况， 以及不同特征变量的

收入回报随梯度的变化情况。① ＲＩＦＱＲ 由塞吉奥·菲尔波等 （Ｆｉｒｐｏ ｅｔ ａｌ ， ２００９） 学

者提出， 主要利用分布统计量再中心化影响函数对不同因变量分位数进行分析。 本

分析主要关注性别收入差异， ＲＩＦＱＲ 回归方程可以表达为：

ＲＩＦｌｎＥａｒｎ ∶υ ＝ Ｑｔ ＋
τ － ｛ ｌｎＥａｒｎ ≤ Ｑｔ｝

ｆｌｎＥａｒｎＱｔ
（１）

其中， ｌｎＥａｒｎ 为对数年收入， υ 为表达 ｔ 分位点 ｆｌｎＥａｒｎ的统计量； Ｑｔ为 ｔ 分位点的

非条件分布； ｆｌｎＥａｒｎ为 ｌｎＥａｒｎ 的边际密度函数。 我们可以将模型简单表达为：

ＲＩＦｌｎＥａｒｎ ∶Ｑｔ ＝ Ｘｉβｉ ＋ εｉ （２）

方程 （２） 中， Ｘ ｉ为人力资本、 家务承担情况等个体家庭特征。 βｉ为对应 Ｘ ｉ的回

归系数， εｉ为方程残差。
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① 相比较早的条件分位数回归， 非条件分位数运用再中心化影响函数 （ ｒｅｃｅｎｔｅｒｅｄ ｉｎｆｌｕｅｎｃｅ ｆｕｎｃｔｉｏｎ）， 使得各

分位数的条件期望与总体非条件期望相等， 符合期望迭代法则。 因此， 所得的非条件片效应， 即模型系数

解释更具普遍性。 更重要的是， 也正因为符合期望迭代法则， 其结果还可以进一步用于布林德—瓦哈卡分

解， 从而有助于政策研究者探究不同因变量分位数的组间差异来自可解释的自变量分布差异， 还是不可解

释的回报， 或者歧视等。



第三步， 为解读两性在不同收入梯度的差异， 本文基于方程 （２） 保留的收入

分位数样本， 对各收入分位数方程进一步运用了布林德—瓦哈卡分解， 进而观察不

同收入梯度所呈现的性别差异到底是由于两性在梯度内的特征分布差异， 还是特征

回报的差异， 或者是存在某些歧视 （Ｊａｎｎ， ２００８）。

一般来讲， 通常只有参与工作的个体的工作收入才可能被观察到。 基于传统性

别角色定位， 男性更多地承担养家糊口的责任， 女性则更多地承担家庭照料的责任。

因此， 男性的劳动参与更具普遍性， 女性的劳动参与选择性则较高。 不仅如此， 在

不同收入梯度上女性劳动参与选择性可能不同， 如若忽略， 模型估计则可能存在选

择性偏误。 为处理零收入可能导致的偏差， 我们在布林德—瓦哈卡分解中的第一步，

即估计女性收入方程时运用了赫克曼两步法， 基本思路为： 首先， 基于整体女性样本

估计劳动参与情况， 用 ｐｒｏｂｉｔ 模型估计个体劳动参与的概率。 然后， 将基于所估计的

概率的概率密度函数和分布密度函数合并为一个新的解释变量———逆米尔斯比率

（ｉｎｖｅｒｓｅ ｍｉｌｌｓ ｒａｔｉｏ）， 并在估计收入方程时加以控制即可。

需提及的是， 赫克曼校正的模型识别条件， 第一步选择模型中的变量要至少有

一个不在第二步的收入估计方程中， 且这个 （些） 变量需要满足两个条件： （１） 影

响女性劳动参与； （２） 不直接影响女性的收入。 大量研究表明， 个体工作所在地的

就业规范会对个体的劳动参与具有影响。 如果所在地区女性劳动参与率高， 这一方

面意味着当地女性自身的就业积极性较高； 另一方面则可能意味着社会会女性就业

的包容性较高。 在第一阶段选择模型中， 我们将当地女性的劳动参与率作为关键识

别变量。 考虑到女性劳动参与率与工作人口性别比密切相关。 在性别比较高 （即女

性所占比重较大） 的地区， 女性工作可能是由于家中缺乏男性劳动力， 此时女性的

劳动可以看作是一种补偿行为而非社会对女性就业保有较宽容的态度。 而在性别比

较低 （女性所占比重较小） 的地区， 女性工作则更可能反映的是所在地对女性就业

的宽容， 或者说所在地具有更加开放的性别观念。① 基于此， 本文所用的女性劳动

参与率计算如下：

ＦＬＦＰａｄｊｕｓｔ ＝ ＦＬＦＰｐｖ ×
ｆｐｒｏｐａｌｌ
ｆｐｒｏｐｐｖ

（３）

９８１

·论　 　 文· 性别收入差异再探

① 为了检验省份女性劳动参与作为选择模型的合理性， 即省份女性劳动参与不会直接影响个体收入， 我们在

收入模型中直接纳入该变量， 同时观察变量显著性。 ＳＴＡＴＡ 结果显示， 在控制了其他特征之后， 该变量在

０ ０５ 显著性水平下并不显著。 这说明， 省份女性劳动参与并不直接与个体收入相关。



其中， ＦＬＦＰａｄｊｕｓｔ为我们所关注的调整后女性劳动参与率， ＦＬＦＰｐｖ为该省女性劳

动参与率， ｆｐｒｏｐｐｖ为该省 １８ 岁或以上工作人口女性比例， ｆｐｒｏｐａｌｌ为全国 １８ 岁或以上

工作人口女性人口比例。 从公式 ３ 可见， 本文的调整女性劳动参与率就是该省女性

劳动率和全国女性比例与该省份女性比例比率的积， 该比率相当于权重。 如果省 Ａ

和省 Ｂ 女性劳动参与率相同， 省 Ａ 女性人口比例高于全国平均水平， 而省 Ｂ 大于全

国平均水平， 那么在计算时， 我们就给省 Ａ 一个小于 １ 的权重， 原因在于： 省份工

作人口性别比越高 （女性比重越大）， 一定程度上意味着男性劳动力偏少， 因此女

性的劳动参与更多的是生活所需， 而非性别观念更加开放。 调整这一权重在很大程

度上可以改善对劳动参与率的估计。 对于该变量， 数值越大， 表示省份对女性劳动

参与的支持度包容度越高。

基于两性非条件分位数收入的估计结果， 我们进而对不同分位点的男性女性收

入方程进行布林德—瓦哈卡分解。 简单起见， 在介绍分解过程时， 我们省略了赫克

曼选择过程。 假定男性女性收入方程如下：

男性：　 　 　 ｌｎＥａｒｎＭ
ｉ ＝ βＭ

ｉ ｘＭｉ ＋ εＭ
ｉ （４）

女性：　 　 　 ｌｎＥａｒｎＦ
ｉ ＝ βＦ

ｉ ｘＦｉ ＋ εＦ
ｉ （５）

其中， 上标 Ｍ 和 Ｆ 分别对应男性和女性。 ｌｎＥａｒｎｉ为个体对数年收入。 ｘｉ为一系

列自变量， 包含个体的教育年限、 近三年职业培训情况、 专业职称的持有情况、 党

员身份、 户口类型、 与 １５ 岁以下子女同住情况、 家务劳动时间、 工作时间以及工作

单位。 βｉ相应变量的回归系数， εｉ为残差项。

ｌｎＥａｒｎｉ
Ｍ
－

－ ｌｎＥａｒｎｉ
Ｆ
－

＝ ［ ｌｎＥａｒｎｉ
Ｍ
－

－ ｌｎＥａｒｎｉ
Ｆ
－

］ ′βｉ
Ｆ ＋ ｌｎＥａｒｎｉ

Ｆ ′
－

（βｉ
Ｍ － βｉ

Ｆ）

＋ ［ ｌｎＥａｒｎｉ
Ｍ
－

－ ｌｎＥａｒｎｉ
Ｆ
－

］ ′（βｉ
Ｍ － βｉ

Ｆ） （６）

为探知影响男女对数年收入差异 ｌｎＥａｒｎＭ
ｉ

－
－ ｌｎＥａｒｎＦ

ｉ

－
的关键， 我们将该差异分解成

三个部分， 第一项 ［ ｌｎＥａｒｎＭ
ｉ

－
－ ｌｎＥａｒｎＦ

ｉ

－
］′表示特征分布差异， 第二项ｌｎＥａｒｎｉ

Ｆ′
－

（βｉ
Ｍ －

βｉ
Ｆ） 表示特征的回报差异， 以及最后一项 ［ ｌｎＥａｒｎＭ

ｉ

－
－ ｌｎＥａｒｎＦ

ｉ

－
］′ （βＭ

ｉ － βＦ
ｉ ）， 反映特

征分布和回报差异同时存在的情况。

本文旨在揭示女性的收入劣势来源， 因此， 我们布林德—瓦哈卡分解结果是从
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女性角度来看。 在估计特征分布差异时， 我们用女性方程的回归系数 βＦ
ｉ 进行加权。

类似地， 在估计特征的回报差异时， 我们用收入分位点女性的平均特征ｌｎＥａｒｎＦ
ｉ

－
′进行

加权。

四、 分析结果

（一） ＯＬＳ 回归

表 ２ 展示了 ＯＬＳ 回归分析结果， 模型 １ 为基线模型， 包含女性， 婚姻状况、 工

作时间、 年龄、 年龄平方、 党员身份、 农村户口、 工作单位等常见个体人口、 社会

学特征。 模型结果显示， 控制了其他个体的人口社会学特征之后， 女性年收入比男

性少 ４０ ２５％ 。 与以往文献一致， 相比非党员， 党员身份对个体收入具有提升作用。

农村户口相比非农户口具有收入劣势。 为检验两性人力资本差异对性别收入差异的

影响， 模型 ２ 控制了个体的通用型人力资本———教育年限， 然后在模型 ３ 中又控制

了专用型人力资本———近 ３ 年参加培训情况以及是否具有专业技术职称。 模型 ３ 结

果显示， 加入人力资本变量后， 女性系数绝对值略有减少， 这意味着人力资本可以

解释部分性别收入差异。 且不论是通用型人力资本还是专用型人力资本均与个体收

入呈正相关。 控制了其他变量后， 教育年限每增加 １ 年， 收入增加 １０ ５２％ 。 相比

近 ３ 年未参加过任何工作相关培训的， 参加培训会增加 ２２ １４％ 的收入。 且相比没

有国家认可的专业技术职称的， 具专业技术职称的个体收入会增加 ２１ ２９％ 。

　 　 表 ２ ＯＬＳ 回归预测对数年收入

模型 １ 模型 ２ 模型 ３ 模型 ４ 模型 ５

女性
－  ５１６∗∗∗

（ ０２５）
－  ４９５∗∗∗

（ ０２５）
－  ４８９∗∗∗

（ ０２４）
－  ４９３∗∗∗

（ ０２４）
－  ３５７∗∗∗

（ ０２６）

教育年限
 １１８∗∗∗

（ ００５）
 １００∗∗∗

（ ００５）
 １００∗∗∗

（ ００５）
 ０９６∗∗∗

（ ００５）

近 ３ 年参加培训
 ２００∗∗∗

（ ０２８）
 ２０１∗∗∗

（ ０２８）
 １８７∗∗∗

（ ０２８）

专业技术职称
 ２１０∗∗∗

（ ０３１）
 ２１１∗∗∗

（ ０３１）
 １９９∗∗∗

（ ０３１）
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模型 １ 模型 ２ 模型 ３ 模型 ４ 模型 ５

１５ 岁以下同住子女
－  ０９０∗∗

（ ０３１）
－  ０６７∗

（ ０３０）

家务劳动时间
－  １２１∗∗∗

（ ００９）

结过婚
 ０１４

（ ０４９）
 ０６２

（ ０４８）
 ０４９

（ ０４７）
　  １０３∗

（ ０５１）
　  １７４∗∗∗

（ ０５１）

工作时间
　  ０７７∗∗∗

（ ００３）
　  ０７４∗∗∗

（ ００３）
　  ０７３∗∗∗

（ ００３）
　  ０７３∗∗∗

（ ００３）
　  ０５１∗∗∗

（ ００３）

年龄
　  ０９１∗∗∗

（ ０１７）
　  ０９５∗∗∗

（ ０１６）
　  ０８７∗∗∗

（ ０１６）
　  １０４∗∗∗

（ ０１７）
　  １０１∗∗∗

（ ０１７）

年龄平方
－  ００１∗∗∗

 ０００
－  ００１∗∗∗

 ０００
－  ００１∗∗∗

 ０００
－  ００１∗∗∗

 ０００
－  ００１∗∗∗

 ０００

党员
　  ３７６∗∗∗

（ ０３４）
　  １８５∗∗∗

（ ０３５）
　  １４８∗∗∗

（ ０３５）
　  １４６∗∗∗

（ ０３５）
　  １４２∗∗∗

（ ０３４）

农村户口
－  ２６２∗∗∗

（ ０３１）
 ０４２

（ ０３３）
 ０４５

（ ０３３）
 ０５０

（ ０３３）
 ０４１

（ ０３３）

工作单位 （参照组： 政府机关、 事业单位）

国有或集体企业
－  ２５７∗∗∗

（ ０３７）
－  １１４∗∗

（ ０３６）
－  ０８４∗

（ ０３６）
－  ０８７∗

（ ０３６）
－  ０８２∗

（ ０３６）

私营企业、 外企或其他
－  ２３０∗∗∗

（ ０３４）
－  ０１４　
（ ０３４）

 ０３８
（ ０３４）

 ０３８
（ ０３４）

 ０３２
（ ０３４）

省份虚拟变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

职业虚拟变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

常数项
　 ７ ９８２∗∗∗

（ ２８１）
　 ６ １３３∗∗∗

（ ２８６）
６ ３１５∗∗∗

（ ２８５）
　 ６ ０９２∗∗∗

（ ２９４）
　 ６ ３５６∗∗∗

（ ２９２）

Ｎ ８７１７　 　 　 ８７１７　 　 　 ８７１７　 　 　 ８７１７　 　 　 ８７１７　 　 　

Ｒ 平方  １７０  ２１５  ２２５  ２２６  ２４３

　 　 注： （１）∗ｐ ＜ ０ ０５， ∗∗ｐ ＜０ ０１，∗∗∗ｐ ＜ ０ ００１； （２） 括号里的数字为标准误； （３） 考虑到专业培训和专

业技术职称与所从事职业密切相关， 且不同省份职业行业分别存在较大差异， 所有模型均对职业和省份进行了

控制。

为检验家务承担情况对两性收入差异的解释力， 模型 ４ 加入了与 １５ 岁以下子女

同住情况。 我们发现， 相比未与 １５ 岁以下子女同住的个体， 与未成年子女同住会显

著降低个体收入。 然而该变量的加入有些许加剧女性的收入劣势， 尽管不显著。 原

因在于： 相较而言， 未成年子女更倾向与母亲同住， 而与未成年子女同住往往意味

着需要将更多时间精力花在抚养、 照料、 辅导子女上。 为验证这一时间分配情况对
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性别收入差异的影响， 在模型 ５ 中， 我们进一步加入家务劳动时间。 结果发现， 相

比模型 ４， 加入这一变量后， 女性系数的绝对值减少约 ２８％ ， 这表明男女在家务劳

动时间上的差异确实对性别收入差异具有相当大的解释力。 不仅如此， 与未成年子

女同住的变量系数绝对值也减少了 ２５ ５６％ ， 这在一定程度上表明， 与 １５ 岁以下未

成年子女同住增加了女性家务劳动时间， 因此， 家务劳动时间还解释了一部分同住

对收入的负影响。

（二） 非条件分位数回归

通常， 收入的分布呈现严重右偏。 尽管取对数可以一定程度上减少其非正态性，

然而并无法完全消除。 由于产业、 职业等在经济回报上存在很大差异， 农林牧渔业

一般收入较低， 而金融服务业等收入较高， 农民、 体力工人的收入相对较低， 职业

经理人， 医生收入较高。 不仅如此， 不同收入梯度下， 个体的特征分布可能存在很

大差异， 不仅如此， 不同收入梯度所偏重的个体特征也存在差异， 也就是说， 不同

收入梯度上不同变量特征的回报可能不同。 我们接下来采用非条件分位数回归对对

数年收入进行估计。 需注意的是， 由于传统的性别角色分工， 女性的劳动参与相较

男性更加具有选择性， 如果忽略， 模型估计结果可能会出现选择性偏误。 因此， 对

于女性收入方程， 我们进行了赫克曼校正， 在第一阶段劳动参与决策模型中除了年

龄、 教育、 党员身份、 户口类型与未成年子女同住情况， 我们加入了省份调整女性

劳动参与率作为当地女性劳动参与规范的测量。① 赫克曼一阶选择模型结果显示，

当地女性劳动参与规范显著影响个体的劳动参与决策。 省份劳动参与的性别规范越

开放， 女性参与劳动的概率越高 （ｐ ＜ ０ ００１）。② 基于选择计算所得逆米尔斯率在收

入 １０ 分位和 ９０ 分位在 ０ ０５ 显著性水平下统计显著 （ｐ ＜ ０ ０５）， 在收入 ５０ 分位上边

际显著 （ｐ ＜０ １）， 意味着如果忽略该变量， 女性对数年收入估计会存在选择性偏误。

由表 ３ 的非条件分位数回归结果可见， 控制了其他个体特征后， 人力资本和家

务承担情况对男女收入均有不同影响。 对于男性， 教育年限在各收入分位数均呈现

显著的正向影响， 且系数相当。 而对于女性， 教育年限的影响在收入 １０ 分位处并不

显著， 但是随着收入分位数的增加， 教育年限的影响不断增加。 近 ３ 年工作培训对男
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　 　 表 ３ 非条件分位数回归预测男女对数年收入

变量
男性 女性

１０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位 １０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位

教育年限
　  ０８９∗∗∗

（ ０１５）
　  ０６７∗∗∗

（ ００５）
　  ０８９∗∗∗

（ ００８）
－  ０２６　
（ ０３８）

　  ０８７∗∗∗

（ ０１４）
　  １５９∗∗∗

（ ０２１）

近 ３ 年参加培训
　  １４０∗

（ ０５９）
　  １１１∗∗∗

（ ０２６）
　  ０９９∗

（ ０４４）
－  ００１　
（ ０９６）

　  １１５∗∗

（ ０３６）
 １０１

（ ０５４）

专业技术职称
　  ２２５∗∗∗

（ ０５７）
　  １１９∗∗∗

（ ０２７）
 ０１２

（ ０４７）
　  １５　
（ １１０）

　  ２６３∗∗∗

（ ０４１）
　  ３４４∗∗∗

（ ０６２）

１５ 岁以下同住子女
－  １１３　
（ ０７２）

－  ０５２　
（ ０２７）

－  ０５１　
（ ０４８）

 １６７
（ １４０）

－  ０２６　
（ ０５１）

－  １３　
（ ０７９）

家务劳动时间
－  ０２１　
（ ０３０）

－  ０３３∗∗

（ ０１１）
－  ０５６∗∗

（ ０１７）
－  ０４５　
（ ０３３）

－  ０３７∗∗

（ ０１３）
－  ０６８∗∗∗

（ ０１９）

结过婚
　  ４７９∗∗∗

（ １２０）
　  １７２∗∗∗

（ ０４３）
　  ２１０∗∗

（ ０６６）
　  ６９６∗

（ ３１４）
　  ２９９∗∗

（ １１４）
－  ３３３　
（ １７８）

工作时间
　  ０７８∗∗∗

（ ０１０）
 ００２

（ ００３）
－  ０１２∗

（ ００５）
　  ０３３∗

（ ０１４）
－  ００４　
（ ００５）

－  ０３８∗∗∗

（ ００８）

年龄
　  １６０∗∗∗

（ ０４６）
　  ０９０∗∗∗

（ ０１５）
　  ０９３∗∗∗

（ ０２４）
－  ０６７　
（ １１７）

 ０４９
（ ０４２）

　  ２４９∗∗∗

（ ０６６）

年龄平方
－  ００２∗∗∗

（ ００１）
－  ００１∗∗∗

０ ０００
－  ００１∗∗∗

０ ０００
 ００１

（ ００２）
－  ００１　
（ ００１）

－  ００３∗∗∗

（ ００１）

党员
　  １４０∗

（ ０６１）
　  １４８∗∗∗

（ ０２９）
　  １５９∗∗

（ ０５４）
－  ２１０　
（ ２０９）

 ０２０
（ ０７６）

　  ４６７∗∗∗

（ １１９）

农村户口
　  １９１∗

（ ０８１）
 ０５７

（ ０３０）
－  ０４５　
（ ０４６）

－  ５２２∗∗

（ １８３）
－  １１３　
（ ０６７）

 ０８１
（ １０４）

工作单位 （参照组： 政府机关、 事业单位）

国有或集体企业
－  １９４∗∗

（ ０７５）
　  ０６９∗

（ ０３２）
　  ２１４∗∗∗

（ ０５３）
 １６９

（ １２９）
 １５５∗∗

（ ０４９）
　  ２７０∗∗∗

（ ０７３）

私营企业、 外企或其他
－  ０９６　
（ ０７８）

 ０１２
（ ０３１）

　  ４３６∗∗∗

（ ０５５）
 ０６９

（ １１３）
－  ０１９　
（ ０４３）

　  ２５６∗∗∗

（ ０６３）

省份虚拟变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

职业虚拟变量 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制 已控制

逆米尔斯率 — — — －２ ５２４∗∗

（ ８４３）
－  ５１５†
（ ３０９）

　 １ ３９６∗∗

（ ４７４）

常数项
　 ４ ９４９∗∗∗

（ ８１２）
　 ７ ３５５∗∗∗

（ ３５１）
　 ７ ６３０∗∗∗

（ ５７８）
　 １０ ４０４∗∗∗

（２ ３９６）
　 ７ ９７７∗∗∗

（ ８７４）
　 ４ ２２４∗∗

（１ ３５９）

Ｎ ４１７９　 　 　 ４１７９　 　 　 ４１７９　 　 　 ４５３８　 　 　 ４５３８　 　 　 ４５３８　 　 　

Ｒ２  １１３  ２２０  １５５ — — —

卡方 — — — １３４ ３２ ８９３ ７６１ ９５

　 　 注释： （１） †ｐ ＜ ０ １， ∗ｐ ＜ ０ ０５， ∗∗ｐ ＜ ０ ０１， ∗∗∗ｐ ＜ ０ ００１； （２） 括号里为数字为 １００ 次自举法所计

算得出的标准误； （３） 女性估计方程进行了 Ｈｅｃｋｍａｎ 校正； （４） 考虑到专业培训和专业技术职称与所从事职

业密切相关， 且不同省份职业行业分别存在较大差异， 所有模型均对职业和省份进行了控制。
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性不同收入分位数均存在影响， 而对于女性， 工作培训仅对中位数收入有影响。 国

家认证的专业技术职称对男性中低收入分位有显著影响， 从低收入分位到高收入分

位， 专业职称的影响逐渐减少。 而对于女性， 这一影响趋势正好相反， 即专业技术

职称随收入分位数的提高而增加。 出乎意料的是， 与未成年子女同住在不同收入分

位数上均不存在显著影响。 进而看家务劳动时间， 不论男女， 家务劳动时间在低收

入分位数上没有显著影响， 随着收入分位数的提高， 家务劳动的负向效应越发明显。

此外， 党员身份和户口类型对两性收入的影响也存在不同。 对于男性， 党员身份对

其各收入分位数上均有正向影响， 而对于女性， 党员的收入优势仅体现在收入 ９０ 分

位上。 再看户口类型， 在中高收入分位上是否农村户口对个体收入不存在显著影响，

而低收入分位数上， 户口对两性收入呈现相反的影响。 相比非农户口， 农村户口会

显著增加男性的收入， 但会显著降低女性的收入。

（三） 布林德—瓦哈卡分解

为揭示到底是特征分布、 特征回报还是其他解释了不同收入分位数的性别差异，

我们进而对非条件分位数回归结果进行了布林德—瓦哈卡反事实分解。 由于在收入

中位数， 逆米尔斯率仅为边际显著， 也即相比赫克曼两步法， ＯＬＳ 回归可能更加有

效。 因此， 表 ４ 对未赫克曼校正以及赫克曼校正的分解结果均进行了展示。 对于收

入 １０ 分位与收入 ９０ 分位， 我们关注进行赫克曼校正后的分解结果； 对于收入 ５０ 分

位， 我们主要关注未进行赫克曼校正的结果。 总体而言， 若不考虑选择性偏误， 女

性在低收入分位存在显著劣势； 而对潜在的女性劳动参与的选择性问题进行调整后，

女性在收入 １０ 分位甚至呈现出优势。 从收入 １０ 分位到 ９０ 分位， 女性的收入优势逐

渐减少， 而劣势越发明显。 而不同特征的收入回报是导致两性收入差异的重要因素，

这一结论与目前我国大多数研究发现一致 （葛玉好、 曾湘泉， ２０１１； 李雅楠，

２０１４； 陈梅、 周申、 郑妍妍， ２０１８）。

　 　 表 ４ 两性收入分位数回归的布林德—瓦哈卡分解

变量
未进行赫克曼校正 进行赫克曼校正

１０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位 １０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位

男性对数收入 ９ ００８∗∗∗ ９ ９３４∗∗∗ １０ ８６２∗∗∗ ９ ００８∗∗∗ ９ ９３４∗∗∗ １０ ８６２∗∗∗

女性对数收入 ８ １４５∗∗∗ ９ ５５５∗∗∗ １０ ５５６∗∗∗ ９ ８４７∗∗∗ ９ ８３９∗∗∗ １０ ２６６∗∗∗

差异  ８６４∗∗∗  ３７９∗∗∗  ３０６∗∗∗ －  ８３８∗∗∗  ０９５  ５９６∗∗∗
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变量
未进行赫克曼校正 进行赫克曼校正

１０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位 １０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位

特征分布

教育年限  ０３６∗∗∗  ０２６∗∗∗  ０２５∗∗∗  ００１ －  ００２ －  ００４

近 ３ 年参加培训  ００６  ００３∗  ００３  ０００ －  ００２ －  ００２

专业技术职称  ００５  ００９∗∗∗  ０１２∗∗∗  ００１  ００１  ００１

１５ 岁以下同住子女  ００１  ０００  ０００  ００１  ０００ －  ００１

家务劳动时间  ４４６∗∗∗  ０６４∗∗∗  ０６３∗∗∗  ０４２  ０３４∗∗∗  ０６３∗∗∗

结过婚  ００５ －  ００８∗∗ －  ００１ －  ０１５ －  ００７  ００７

工作时间  ２８３∗∗∗  ０２８∗∗∗ －  ０１３∗ －  ００７  ００１  ００８∗

年龄  ０２１  ０１９  ０２７ －  ０２９  ０２１  １１０∗

年龄平方 －  ０１１ －  ０２１ －  ０２５  ０３９ －  ０２４ －  １１２∗

党员  ０１８  ０１０∗∗  ０２０∗∗∗ －  ０１０  ００１  ０２３∗∗∗

农村户口  ００３  ０００ －  ００３ －  ０１４∗ －  ００３  ００２

国有或集体企业 －  ０３８∗∗∗  ０００  ００６∗  ０１４  ０１３∗∗∗  ０２３∗∗∗

私营企业、 外企或其他  ００６  ００２ －  ００４ －  ００１  ０００ －  ００３

总计  ７７５∗∗∗  １２９∗∗∗  １０７∗∗∗  ０２６  ０２９  １１０∗∗∗

系数

教育年限 －  ５５８ －  ３７５∗∗∗ －  ０９９ １ ３５９∗∗∗ －  ２２９ －  ８３２∗∗∗

近 ３ 年参加培训 －  ０４８ －  ０１３ －  ０１４  ０５２ －  ００２ －  ００１

专业技术职称  ０１８ －  ０３１∗∗∗ －  ０７４∗∗∗  ０１９ －  ０３７∗∗∗ －  ０８５∗∗∗

１５ 岁以下同住子女 －  ０１０  ０１２ －  ０２１ －  １３７ －  ０１３  ０３９

家务劳动时间  ６９３∗∗∗  ０３４ －  ０１９  ０４２  ００６  ０２１

结过婚  ５３２ －  ０２３  １６２ －  １８８ －  １１０  ４７１∗∗∗

工作时间 － １ １４４∗∗∗ －  １４７∗∗∗  ００９  ３０２∗∗  ０３９  １８２∗∗∗

年龄 ２ ９３０  ７０１ －  ２５７ ８ １９０ １ ４９８ － ５ ６５３∗

年龄平方 － ２ ４９４ －  ２５４  ０６０ － ４ ６８７∗ －  ６９６ ２ ７３３∗

党员 －  ０１４  ００３ －  ０１５  ０６７  ０２５ －  ０５９∗

农村户口  ０２０  ０１７  ０１５  １８１∗∗∗  ０４３∗ －  ０３２

国有或集体企业  １３８∗∗∗  ０１６  ０１５ －  ０５８∗ －  ０１４ －  ００９

私营企业、 外企或其他  ０９０  ０４４  １２０∗∗∗ －  ０８１  ０１６  ０８９∗

常数项  ５４０  ３５６  ３６１ － ５ １４０ －  ４９１ ２ ９０９

总计  ７３６∗∗∗  ３００∗∗∗  ２１８∗∗∗ －  ８１３∗∗∗  ０６２  ５３８∗∗∗

　 　 注释： （１） ∗ｐ ＜ ０ ０５， ∗∗ｐ ＜０ ０１， ∗∗∗ｐ ＜０ ００１； （２） 所有模型均对职业和省份进行了控制。

表 ４ 分解结果进一步显示， 如果两性的教育回报相同， 两性的收入差异在低分

位数上会减少， 而在高分位数上会增加。 换句话说， 相比男性， 女性的教育回报在

低收入分位上较低， 而在高收入分位上较高。 专业职称的收入回报在低收入分位上
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没有显著性别差异。 随着收入分位数的提高， 女性的专业技术职称回报越来越大。

由此可见， 高等教育扩张所产生的教育红利已经超过了教育程度提高本身， 其还为

女性带来了更多的就业机会， 还产生了更高的教育回报。 对于家务承担情况， 其对

两性收入的影响主要在于男性和女性在家务劳动上所花时间不同的解释。 表 ４ 特征

分布部分的结果显示， 如果女性的家务劳动时间与男性相同， 她们的收入会增加约

６ ５％ ， 在中高收入分位上尤为明显。 根据时间可及理论， 因为时间总体是一定的，

在家务上承担得多， 那么在工作上所花的时间可能会相应减少。 工作时间的分布可

能成为构成性别收入差异的另一重要因素。 然而从工作时间的分解结果来看， 女性

较少的工作时间确实可以解释一部分性别差异。 可是影响性别收入差异实际上不在

两性的工作时间分配差异， 更在于工作时间的收入回报差异： 在低收入和高收入分

位上， 男性工作时间的收入回报均较女性更大。 除此以外， 我们还发现， 在低收入

分位数上， 国有企业对于女性存在一定的保护作用： 相比男性， 女性在国有企业工

作的收入回报更高。 但这种保护随着收入分位数的增加逐渐消失。 与此同时， 私企

外企等其他单位对男性雇员的偏好在高收入分位也得以体现： 相比女性， 男性在私

企外企工作的收入回报更高。

　 　 表 ５ 两性收入分位数回归布林德—瓦哈卡分解的交互项

变量
未进行赫克曼校正 进行赫克曼校正

１０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位 １０ 分位 ５０ 分位 ９０ 分位

交互

教育年限 －  ０１３∗∗∗ －  ００８∗∗∗ －  ００２∗∗∗ －  ００３∗  ０００  ００２
近 ３ 年参加培训 －  ００３ －  ００１ －  ００１ －  ００３  ０００  ０００
专业技术职称  ００３ －  ００５∗ －  ０１１∗∗∗  ０００ －  ００１ －  ００１
１５ 岁以下同住子女  ０００  ０００  ０００ －  ００２  ０００  ００１
家务劳动时间 －  ４１７∗∗∗ －  ０２０  ０１１ －  ０２１ －  ００３ －  ０１１
结过婚 －  ０２４  ００１ －  ００７  ００７  ００３ －  ０１３∗

工作时间 －  ２０５∗∗∗ －  ０２６∗∗∗  ００２ －  ００９ －  ００１ －  ００６∗

年龄  ０２２  ００５ －  ００２  １１７  ０２３ －  ０７３
年龄平方 －  ０３８ －  ００４  ００１ －  １４０ －  ０２３  ０７６
党员 －  ００７  ００２ －  ００７  ０２１  ００７ －  ０１６∗

农村户口  ００２  ００２  ００２  ０２１∗  ００５ －  ００４
国有或集体企业  ０２９∗∗  ００３  ００３ －  ０３０∗ －  ００７ －  ００５
私营企业、 外企或其他 －  ００４ －  ００２ －  ００５  ００２  ０００ －  ００２
总计 －  ６４７∗∗∗ －  ０４９∗∗ －  ０２０ －  ０５３  ００４ －  ０４９

　 　 注释： （１） ∗ｐ ＜ ０ ０５， ∗∗ｐ ＜０ ０１， ∗∗∗ｐ ＜０ ００１； （２） 所有模型均对职业和省份进行了控制。
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五、 结论与讨论

一直以来， 性别收入不平等都是现代社会科学所关注的重要问题。 在大多数西

方工业国家， 随着经济的发展， 两性收入差异随年在逐渐减少， 然而不少学者发现

中国近 ４０ 年社会经济的飞速发展， 性别收入不但没有减少， 反而呈现增加的趋势。

因此， 现阶段有关性别收入不平等的话题亟待深入研究。

基于此， 本文利用 ２０１０ 年中国妇女地位调查对当代中国性别收入差异进行了分

析。 ＯＬＳ 回归结果显示， 控制了个体其他特征之后， 女性的收入比男性低 ４０％ 。 相

比人力资本， 家务劳动对两性收入差异的解释力更大。 由于不同收入梯度内产业结

构职业分布存在差异， 因此不同收入梯度之间的个体特征可能有较大差别， 特征回

报也可能存在不同， 本文进一步采用非条件化分位数回归和布林德—瓦哈卡反事实

分解对性别收入差异进行分析。 此外， 考虑到女性劳动参与相比男性选择性较强，

在分析中我们采用了赫克曼两步法对潜在选择性偏误进行校正。 分析发现， 调整了

女性劳动参与的选择性问题之后， 女性在收入低分位呈现优势， 随着收入分位增加，

女性的收入劣势越发明显。 而两性收入差异主要由收入回报不同所致。 总体而言，

公私领域分离所致的家务劳动和工作投入的影响几乎可以用来解释所有收入分位的

性别差异， 而人力资本理论尤其是专有人力资源的影响主要可以解释高收入分位的

性别差异。 在高收入分位， 女性的收入劣势主要表现在： 第一， 女性家务负担相比

男性仍旧更高 （杨菊华， ２００６； 於嘉， ２０１４）， 她们花在家务劳动上的时间更多；

第二， 婚姻、 工作时间对女性的收入惩罚更大； 第三， 女性在私企外企等工作的收

入回报相比男性更低。 此外， 两性在政治资本 （是否党员） 上的差异也是影响高收

入分位性别差异的另一重要因素。 相比男性， 女性是党员的比例更低。 我们还发现，

相比男性， 女性的教育年限和专业职业资格的收入回报均随收入分位数的增加而变

大。 因此， 除了有效减少女性的家务负担之外， 进一步提高女性通用及专用型人力

资本是减少中高收入分位性别差异的重要方式。

需提及的是， 本文采用家务劳动时间作为这一隐蔽投入的近似， 尽管在很大程

度上对这一情况进行了调整和校正， 然而， 这一测量难以全面覆盖隐蔽投入的方方

面面， 今后我们会就这一方面开展更多的相关分析以检验本文的分析结果。
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