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内容提要　 本文基于中国流动人口动态监测调查数据， 测度了流动人口中的机会不平等程

度， 并对其影响因素进行 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解。 结果表明， 从 ２０１０ 年到 ２０１７ 年， 流动人口的收入

不平等指数和机会不平等指数均呈上升趋势， 农村户籍和高年龄组群体的机会不平等更为

严重， 且性别是造成机会不平等的最主要因素。 在考虑到环境对机会不平等的间接效应后，

流动人口机会不平等的相对值在 ２２􀆰 ３８％ ～ ２４􀆰 ６１％ 之间。 最后， 本文通过反事实模型对机

会不平等间接效应做了进一步的稳健性检验。
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一　 引言

改革开放四十年来， 中国经济社会发展取得了举世瞩目的成就， 在摆脱贫困和增

进人民福祉方面实现了历史性巨大进步。 四十年里， 中国也经历了世界上最大规模的

国内劳动力流动， 流动人口成为中国经济高速增长和城镇化进程的重要推动力量 （呼

倩等， ２０１９； 叶文平等， ２０１８）。 而在经济高速增长的同时， 收入差距也在不断扩大，

收入不平等现象愈发突出， 引起社会各界广泛关注和讨论。 平衡收入分配日益成为中
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国跨越中等收入陷阱的关键所在 （马占利、 邹薇， ２０１８）。

联合国经济和社会事务部发布的 《２０２０ 年世界社会报告》 指出， 目前， 无论是发

展中国家还是发达国家， 不平等水平都处于历史最高位， 这一严峻形势将会加剧分歧，
减缓社会经济发展步伐。 不平等因素是社会矛盾的重要根源， 如何构建兼顾效率与公

平的收入分配体系， 是政府必须优先考虑的问题 （李莹、 吕光明， ２０１９）。
目前， 国内学术界关于不平等的研究更多集中在对结果不平等的讨论。 然而， 收

入分配领域中的结果不平等并不能如实反映产生收入差距的深层次原因 （李莹，

２０１９）， 且并非所有的收入不平等都是不公平、 不合理的。 区分道德上可接受和不可接

受的不平等是最近四十年来哲学平均主义思想最重要的贡献 （Ｒｏｅｍｅｒ ＆ Ｔｒａｎｎｏｙ，
２０１６）。 从上个世纪七八十年代开始， 以罗尔斯为代表的西方政治哲学家开始提出一种

关于平等主义的新方法， 将个人责任加入到对平等与道德的讨论中。 此后， 平等主义

理论的发展可以被描述为用机会平等来取代结果平等的趋势。 Ｒｏｅｍｅｒ （１９９３） 在总结

前人研究的基础上开创性地提出机会均等的 “环境 （ｃｉｒｃｕｍｓｔａｎｃｅｓ） － 努力 （ｅｆｆｏｒｔｓ）”
二元分析框架。 他将 “机会均等” 本质上定义为一种重要的结果， 称之为 “优势

（ａｄｖａｎｔａｇｅｓ）”， 独立于环境分配的情况， 从而也正式确立了与哲学的区别。
在 Ｒｏｅｍｅｒ （１９９３） 关于机会均等的定义中， 把那些个体能够控制且能为之负责的

因素称为 “努力”。 值得注意的是， 此处的努力是广义的努力， 不仅包括个体工作的努

力程度、 学习的努力程度及职业的选择， 还包括个人的天赋、 运气等因素 （董丽霞，
２０１８）。 那些个体不能掌控也不能为之负责的因素称为 “环境”， 比如个人的性别、 种

族、 出生地、 父母的受教育水平和家庭的社会经济地位等。 个体的结果 （收入、 财富

或健康） 是在努力变量和环境变量共同作用下产生的 （Ｂｅｔａｎｃｏｒｔ ｅｔ ａｌ􀆰， ２０１９）。 因此，
Ｒｏｅｍｅｒ （１９９８） 将总体的结果不平等分成由努力因素导致的不平等即 “努力不平等”
和由环境因素导致的不平等即 “机会不平等” 两个部分。 不平等在道德上令人反感的

部分来自那些个人无法通过努力改变并影响结果的因素 （Ｃｈｅｃｃｈｉ ＆ Ｐｅｒａｇｉｎｅ， ２０１０）。

国外学者对机会不平等做了大量研究， 积累了丰富的研究文献。 这些研究主要集

中两个方面： 一方面是在收入分配领域， 研究和测算各个国家在不同阶段的机会不平

等程度 （Ｃｈｅｃｃｈｉ ＆ Ｐｅｒａｇｉｎｅ， ２０１０； Ｂｏｕｒｇｕｉｇｎｏｎ ｅｔ ａｌ􀆰， ２００７； Ｆｅｒｒｅｉｒａ ＆ Ｇｉｇｎｏｕｘ， ２０１１）；

另一方面是在卫生健康领域， 探讨环境和努力对健康不平等的影响与贡献 （Ｔｒａｎｎｏｙ ｅｔ
ａｌ􀆰， ２０１０； Ｄｉａｓ， ２００９； Ｄａｖｉｌｌａｓ ＆ Ｊｏｎｅｓ， ２０２０）。 总结这些研究文献， 我们发现关于机

会不平等的研究主要有以下几个特点：

首先， 从估计机会不平等的角度来看， 文献中区分了事前 （Ｅｘ⁃ａｎｔｅ） 估计法和事
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后 （Ｅｘ⁃ｐｏｓｔ） 估计法 （Ｆｌｅｕｒｂａｅｙ ＆ Ｐｅｒａｇｉｎｅ， ２０１３）。 两种方法的不同主要在于对机会

均等的定义 （ Ａａｂｅｒｇｅ ｅｔ ａｌ􀆰， ２０１１ ）。 事前法的重点是各个机会集之间的不平等

（Ｆｌｅｕｒｂａｅｙ ｅｔ ａｌ􀆰， ２０１７）。 事前法将总体划分为不同的类别 （ｔｙｐｅ）， 即具有相同环境的

个体的集合。 事后法则关注相同努力水平下个人之间的结果不平等。 事后法将总体划

分为不同的群组 （ｔｒａｎｃｈｅ）， 即具有相同努力水平的个体的集合， 衡量机会不平等就是

衡量群组内的结果不平等。 当所有人付出相同程度的努力而达到相同的结果时， 机会

均等就得以实现 （Ｊｕáｒｅｚ ＆ Ｓｏｌｏａｇａ， ２０１４）。 在实际的研究中， 事前法比事后法更为常

见， 原因在于努力变量难以直接观测且难以准确度量。
其次， 从机会不平等的测量方法上来看， 文献区分了 “参数法” 和 “非参数法”

（Ｆｅｒｒｅｉｒａ ＆ Ｇｉｇｎｏｕｘ， ２０１１）。 参数法估计需要设定包含环境变量和努力变量的收入决定

方程， 利用估计系数和可观测的环境变量的均值， 模拟出消除环境影响后的 “反事实”
收入分布， 得到的反事实收入与计算得到的实际收入之间的差距， 即是收入分配的机

会不平等。 非参数法则不需要设定具体的收入决定方程， 而是依据环境变量或努力变

量对样本对象进行分组， 得到的组间不平等即为机会不平等。 相对于参数法， 非参数

法的不足之处在于， 当环境变量过多时分组数会成倍增加， 而测算不平等需要类别内

部有足够多的样本， 因此就需要庞大的数据量来做支撑 （雷欣等， ２０１８）。 所以， 在测

度机会不平等时， 事前视角的参数法的使用更为普遍。 在国内的研究中， 李莹和吕光

明 （２０１８）、 刘波等 （２０１５， ２０２０）、 江求川等 （２０１４）、 史新杰等 （２０１８） 的研究都

采用参数估计法。 然而， 也有少数学者使用非参数法或基于事后视角开展研究， 如龚

峰等 （２０１７） 基于事后估计视角， 利用非参数法测算了努力对机会不平等的影响， 董

丽霞 （２０１８） 利用非参数法下的一阶随机占优检验了机会不平等的存在性， 同时使用

参数法测算了剔除努力影响后的机会不平等程度。
最后， 总结目前关于机会不平等的既有研究， 我们发现， 众多学者从理论、 估计

角度和测量方法上提出了诸多讨论和改进策略， 使得机会不平等的测量更加规范和具

体。 然而， 在目前的测量中仍有两点需要关注。 一是未观测到的环境变量导致的机会

不平等的低估。 在实际测量中并非所有的环境变量都可被观测到， 未观测到的环境变

量可能就错误地归于努力和运气 （Ｒｏｅｍｅｒ ＆ Ｔｒａｎｎｏｙ， ２０１６）， 这就导致基于事前视角

的估计都是对机会不平等的下限估计 （Ｎｉｅｈｕｅｓ ＆ Ｐｅｉｃｈｌ， ２０１４； Ｂｒｕｎｏｒｉ ｅｔ ａｌ􀆰， ２０１９）。
二是努力与环境的相关性。 本文在上文介绍事后估计时提到了努力因素存在难以观测

和准确度量的问题。 在现有文献研究中， 努力变量常取个人的受教育程度 （Ｒｏｅｍｅｒ ｅｔ

ａｌ􀆰， ２０１６）。 然而， 将其视为个人努力变量存在争议， 因为初等和中等教育是在个体的
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儿童和青少年时期进行的， 更多受家庭情况和父母的影响。 因此， 越来越多的学者在

测量机会不平等时不仅关注环境因素对结果的直接影响， 还关注环境通过努力因素对

结果的间接影响 （Ｐａｌｏｍｉｎｏ ｅｔ ａｌ􀆰， ２０１９）。
目前， 国内学者关于机会均等的研究不论是在理论上还是在研究范围上仍需进一

步拓展。 鲜有学者将机会均等理论应用到流动人口群体进行研究。 流动人口中收入的

机会不平等程度有多大？ 收入的不平等中由环境因素所导致的机会不平等占多大的比

重？ 哪些环境因素是机会不平等生成的主要因素？ 本文力图回答上述问题。 本文依托

Ｒｏｅｍｅｒ （１９９３， １９９８） 提出的机会均等的 “环境 － 努力” 分析框架， 充分考虑环境因

素与努力因素的相关性， 基于事前估计视角和参数法考察可观测到的性别、 户籍、 出

生地等环境变量对收入的影响， 并使用 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解得出各个环境因素对机会不平等的

贡献度。 在此基础上， 本文逐步引入受环境因素影响的努力变量， 来测算环境通过努

力因素对机会不平等的间接效应， 最后采用反事实模型， 对上述关于环境对机会不平

等的间接效应做进一步的稳健性检验。
本文的结构安排如下： 第二部分是机会不平等测度模型的构建； 第三部分是变量

的选取和数据的描述性统计； 第四部分是实证结果与分析， 在计量回归的基础上， 测

算机会不平等的绝对量和相对量； 第五部分是环境对机会不平等间接效应的检验； 最

后是结论与启示。

二　 机会不平等的测度

（一） 机会均等的内涵和基准模型的构建

根据 Ｒｏｅｍｅｒ （１９９３） 关于机会均等的定义， 当个体的收入不受其环境的影响时，
机会均等就能实现， 如下所示：

Ｆ ｔ（ｙ） ＝ Ｆｍ（ｙ），∀ｔ􀆰 ｍ （１）
其中， Ｆ ｔ（ｙ） 表示类别 ｔ 中的收入分配， Ｆｍ（ ｙ） 表示类别 ｍ 中的收入分配。 式

（１） 表明， 只要不同个体付出相同的努力， 就能得到相同的收入分配， 而环境于结果

无关紧要， 也就实现了机会均等。 相反， 如果一种分配占主导， 机会均等就不再成立。
收入的不平等有两种来源， 分别是环境 （ｃｉｒｃｕｍｓｔａｎｃｅｓ） 和努力 （ｅｆｆｏｒｔｓ） （加上运

气和未观察到的随机项）。 因此， 个体 ｉ 的收入 ｙｉ可表示为：
ｙｉ ＝ ｆ（ｃｉ，ｅｉ，μ） （２）

其中， ｃｉ和 ｅｉ分别为影响个体 ｉ 收入的环境因素和努力因素， μ 表示未观测到的随
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机因素。 由于努力因素难以量化， 文献通常使用个体的受教育程度和就业选择作为努

力水平的指代变量 （罗良文、 茹雪， ２０１９）。 所以， 个体收入函数可表示为：
ｌｎ（ｙｉ） ＝ αＣ ｉ ＋ βＥ ｉ ＋ μｉ （３）

在上式中， Ｃ ｉ表示可观测到的环境变量， 包括个体特征 （年龄、 性别等） 和家庭

特征 （家庭的社会经济地位、 父母的受教育水平等）， Ｅ ｉ为个体的努力变量， μｉ为随机

误差项， α 为环境因素对收入的直接影响系数。

在 Ｒｏｅｍｅｒ （１９９８） 对机会均等的定义中， 如果环境与努力正交， 则与环境相关的

任何其他收入决定因素也应该理解成某种 “环境”。 基于上述假说， 在 Ｔｒａｎｎｏｙ ｅｔ ａｌ􀆰
（２０１０） 提出的模型基础上， 我们引入个体的受教育程度和以个体入职的职业等为代表

的社会经济地位 （ｓｏｃｉｏｅｃｏｎｏｍｉｃ ｓｔａｔｕｓ， 简称 ＳＥＳ） 来构成一种 “环境”， 从事前角度来

测算环境因素通过影响努力因素对收入的间接影响。 环境对努力的影响可表示为：
Ｅ ｉ ＝ γＣ ｉ ＋ ξｉ （４）

式 （４） 中的 γ 表示个体的环境因素对努力变量的影响系数， ξｉ为影响努力的残差

部分， 本文假设残差 ξｉ和环境因素 Ｃ ｉ相互独立。 当式 （３） 中的努力变量 Ｅ 是个体的受

教育程度， Ｃ ｉ为环境因素时， 式 （３） 变为：
ｌｎ（ｙｉ） ＝ （α ＋ βγ）Ｃ ｉ ＋ δｉ （５）

式 （５） 中， α 为环境因素对收入的直接影响系数， βγ 为环境因素通过影响个体的

受教育程度对收入的间接影响系数， （α ＋ βγ） 为环境因素加上个体的受教育程度构成

的新的 “环境” 对收入的影响系数。
当式 （４） 中的努力变量 Ｅ 是个体的社会经济地位时， 式 （４） 可重新表示为 Ｅｉ ＝ ζＣｉ ＋

ξｉ。 其中， Ｃｉ为环境因素加上个体的受教育程度构成的新的 “环境”， 并假设残差 ξｉ与环境

因素 Ｃｉ相互独立。 将其带入式 （３） 可得：
ｌｎ（ｙｉ） ＝ （α ＋ βζ）Ｃ ｉ ＋ εｉ （６）

式 （６） 中， βζ 为环境因素通过影响个体的社会经济地位对收入的间接影响系数，
（α ＋ βζ） 为客观的外部环境对收入影响的总效应系数。

从式 （４） 到式 （６） 模型构建的依据在于个体都是先接受教育， 再进入劳动力市

场。 所以， 本文在式 （３） 的基础上先后引入个体的受教育水平和社会经济地位变量，

分别根据这两种不同的效应来测算环境因素对机会不平等的间接效应。
（二） 机会不平等度量指标的选择

Ｒｏｅｍｅｒ ＆ Ｔｒａｎｎｏｙ （２０１６） 指出， 量化、 排名和分解是应用机会均等分析的三种常

见操作， 但首先需要一个合适的指标来衡量机会不平等的程度。 Ｆｅｒｒｅｉｒａ ＆ Ｇｉｇｎｏｕｘ
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（２０１１） 提出不平等指标应该满足对称性 （匿名性）、 Ｐｉｇｏｕ⁃Ｄａｌｔｏｎ 转移性、 尺度不变

性、 人口无关性。 在诸多不平等度量指标中， 只有广义熵指数满足以上四个性质并且

还具有可加可分解性， 可将不平等分解成组间和组内两个部分。 因此， 本文使用平均

对数偏差 （Ｍｅａｎ Ｌｏｇ Ｄｅｖｉａｔｉｏｎ， 简称 ＭＬＤ） 作为不平等指数， 因为 ＭＬＤ 属于广义熵指

数， 具有与路径无关的分解 （Ｆｏｓｔｅｒ ＆ Ｓｈｎｅｙｅｒｏｖ， ２０００）。 使用基于群体人口份额的权

重， 对于收入分配 ｙ （平均值 􀭰ｙ） ＭＬＤ 定义为：

ＩＭＬＤ（ｙ） ＝ １
ｎ∑

ｎ

ｉ ＝ １
ｌｎ 􀭰ｙ

ｙｉ
( ) （７）

同时， ＭＬＤ 可做如下分解：

ＩＭＬＤ（ｙ） ＝ ∑ Ｔ

ｔ ＝ １
ｐｔ ｌｎ（􀭰ｙ ／ 􀭰ｙｔ） ＋ ∑ Ｔ

ｔ ＝ １
ｐｔＩＭＬＤ（ｙｔ） （８）

在式 （８） 中， ｐｔ为每组 ｔ 内的人口份额， ｙｔ为每组 ｔ 内的收入均值。 等式右边第一

项表示组间差距， 第二项表示为组内差距。 有学者提出， 组间部分的不平等也可以解

释为平滑分布的不平等， 其中， 来自每组 ｔ （在相同的环境下） 的所有人都获得相同的

收入 ｙｔ
ｉ ＝ ｙｉ ｜ ｃｔｉ。 组内部分的不平等也可以解释为标准化分布的不平等， 其中， 各组之

间的差异均已消除， 只有组内的差异得以保留。

（三） 机会不平等的 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解

基于衡量机会不平等的目的， 我们可将上文的式 （３）、 式 （５） 和式 （６） 式简化为：

ｌｎｙｉ ＝ ψＣ ｉ ＋ εｉ （９）

在式 （９） 中， 系数 ψ 即包括环境因素对收入 ｙ 的直接影响， 也包括环境通过与环

境相关的努力变量 （如受教育程度和社会经济地位） 对收入 ｙ 的间接影响。 通过对式

（９） 的最小二乘 （ＯＬＳ） 回归分析， 得到简化形式系数 ψ 的估计， 就可以构建平滑分

布的参数估计， 如下所示：
􀭹μｉ ＝ ｅｘｐ［ ψ^Ｃ ｉ］ （１０）

将 ＭＬＤ 应用在平滑分布来计算 ＩＯ （组间的不平等）， 即 ＩＯ ＝ ＩＭＬＤ （􀭹μ）。

同样， 组内的不平等等于均等化的环境 􀭵Ｃ 加上未被观测到的个体变量， 即：
􀭾ϕｉ ＝ ｅｘｐ［ ψ^􀭵Ｃ ｉ ＋ εｉ］ （１１）

其中 ε^ｉ ＝ ｌｎｙｉ － ψ^Ｃ ｉ， 该分布中的不平等 （残差不平等） 可表示为： ＲＩ ＝ ＩＭＬＤ （􀭾ϕ），

即可观测到的环境因素无法解释的不平等。 最终可将不平等分解为：

ＩＭＬＤ（ｙ）}

Ｉ（ｙ）

＝ ＩＭＬＤ（􀭹μ）}

ＩＯ

＋ ＩＭＬＤ（􀭾ϕ）}

ＲＩ

（１２）

在式 （１２） 中， 收入不平等 Ｉ （ｙ） 可以分解为组间的不平等 ＩＯ 和组内的不平等
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ＲＩ， 根据 ＭＬＤ 指数的分解可知， 由环境因素导致的机会不平等的绝对量为： θα ＝ ＩＭＬＤ

（􀭹μ）， 而机会不平等相对量即在收入不平等中的占比可表示为： θｒ ＝ ＩＭＬＤ （􀭹μ） ／ ＩＭＬＤ

（ｙ）。 若式 （９） 为式 （３） 时， 则由环境集产生的机会不平等的绝对量为： ＩＯＣ ＝ ＩＭＬＤ

（􀭹μ）； 若式 （９） 为加入教育变量的式 （５） 时， 由环境集产生的机会不平等的绝对量

为： ＩＯＥＤＵ􀆰 Ｃ ＝ ＩＭＬＤ （􀭹μ）， 则个体受教育程度的间接效应绝对量为： θα
ＥＤＵ ＝ ＩＯＥＤＵ􀆰 Ｃ － ＩＯＣ，

相对量为： θｒ
ＥＤＵ ＝ θα

ＥＤＵ ／ Ｉ （ｙ）； 若式 （９） 为加入社会经济地位变量的式 （６） 时， 由环

境集产生的机会不平等的绝对量为： ＩＯＳＥＳ􀆰 ＥＤＵ􀆰 Ｃ ＝ ＩＭＬＤ （􀭹μ）， 则社会经济地位的间接效应

绝对量为： θα
ＳＥＳ ＝ ＩＯＳＥＳ􀆰 ＥＤＵ􀆰 Ｃ － ＩＯＥＤＵ􀆰 Ｃ， 相对量为： θｒ

ＳＥＳ ＝ θα
ＳＥＳ ／ Ｉ （ｙ）； 环境集对机会不平

等总的间接效应绝对量为： θα
ｉｎｄ ＝ ＩＯＳＥＳ􀆰 ＥＤＵ􀆰 Ｃ － ＩＯＣ， 相对量为： θｒ

ｉｎｄ ＝ θｒ
ＥＤＵ ＋ θｒ

ＳＥＳ。
在根据上述分析计算得出机会不平等的值之后， 本文将基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解法对机会

不平等做进一步的分解， 以此来探讨在机会不平等的形成中， 可观测到的环境因素中

哪些起着重要的作用； 同样， 我们也可探究当把与环境相关的努力变量编入环境因素

中， 这些变量对机会不平等有多大的影响。 基于对式 （３）、 式 （５） 和式 （６） 的 ＯＬＳ
回归分析， 我们首先估计环境变量所有可能排列的不等式的度量。 然后， 我们计算每

种环境变量对机会不平等的平均边际效应。

三　 变量的选取与描述性统计

（一） 数据的来源与处理

本文所用的数据是由国家人口与计划生育委员会发布的 ２０１０ 年至 ２０１７ 年全国流动

人口动态监测调查 （ＣＭＤＳ） 数据。 ＣＭＤＳ 的调查对象是在流入地居住一个月以上， 非

本区 （县、 市） 户口的 １５ 周岁以上的流入人口。 ＣＭＤＳ 以全国 ３１ 个省 （区、 市） 和

新疆生产建设兵团流动人口年报数据为基本抽样框， 采取分层、 多阶段、 与规模成比

例的方法进行抽样。 同时， 样本量的分配不仅兼顾对全国、 各省的代表性， 还增强了

主要城市、 均等化重点联系城市整体的代表性。 所以， 该数据具有很强的可靠性和代

表性。 依据调查的技术文件， 我们以调查当年 “五一” 节前一周是否做过一个小时以

上有收入的工作为识别变量， 剔除失业人员样本， 并选取流动原因是 “务工” 的样本，
就业身份限定为 “雇员”。 同时， 删除相关变量观察值缺失的样本。 得到有效样本量分

别为 ２０１０ 年 ４９７８４ 个， ２０１２ 年 ６６５２３ 个， ２０１４ 年 ４１７５５ 个， ２０１７ 年 ６０７０７ 个①。
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① 其中 ２０１７ 年数据来自当年 ＣＭＤＳ 第二轮调查数据 （基于流动人口问卷 Ａ）。



（二） 变量的选择与设计

收入 （ｉｎｃｏｍｅ） 包括个人工资、 奖金及其他福利性收入。 流动人口中农村户籍个

体占据大多数， 其就业状态具有季节性和不稳定性， 往往不能享受工资以外的收入。
因此， 本文以调查问卷中上个月的工资收入作为月收入变量。 为保证数据的合理性并

剔除极端值的影响， 本文剔除了收入小于 １％分位数和大于 ９９％分位数的样本。
环境变量的选取： 首先是个体特征变量。 参考相关文献， 本文选取年龄和性别变

量。 年龄 ＝问卷调查年份 － 出生年份， 同时加入年龄的二次方项来考察年龄的变化趋

势。 性别变量设为虚拟变量， 男性取 １， 女性取 ０。 其次是家庭背景变量。 由于数据中

双亲变量混在一起， 无法单独区分， 且有效变量过少， 本文选取户口性质和出生地变

量。 户口性质设为虚拟变量， 非农业户口取 １， 农业户口取 ０； 出生地变量根据国家统

计局最新标准分为东中西部， 以西部为基准， 中部和东部分别设置虚拟变量。
努力变量的选取： 本文选取个体受教育程度和以行业、 职业等为代表的社会经济

地位 （ＳＥＳ）。 教育程度设定为虚拟变量， 未上学的取 ０， 小学取 １， 初中取 ２， 高中或

中专取 ３， 大专取 ５， 本科取 ６， 研究生以上取 ７。 本文参考相关文献以个体就业的行

业、 职业、 企业作为个人社会经济地位的代理变量。 遵循岳希明等 （２０１０） 的划分方

法， 本文将 ２０ 类行业分为垄断行业、 竞争行业和其他三大类， 并设置虚拟变量。 其中

垄断行业包括电煤水热生产供应、 交通运输、 仓储和邮政、 信息传输、 软件和信息技

术服务、 金融等， 将其设置为参照组； 竞争性行业包括建筑、 批发零售、 居民服务、
修理和其他服务业等； 其他行业包括农林牧渔业、 采矿业、 制造业、 房地产、 租赁和

商务副业等。 本文将企业按所有制性质分为国有制企业、 集体企业、 私营企业和外资

企业四大类， 并设置虚拟变量。 国有企业包括机关、 事业单位、 国有及国有控股企业

等； 集体企业包括集体独资企业、 集体控股企业等； 私营企业包括私营独资企业、 私

营控股企业等； 外资企业包括外商合资企业、 外资独资企业等， 将其设置为参照组。
本文将职业分为白领、 蓝领和服务业三大类， 并设置虚拟变量， 将就职于国家机关、
党群组织、 企事业单位负责人、 专业技术人员、 公务员、 办事人员和有关人员等岗位

的划为白领； 而蓝领包括农林牧渔、 生产、 运输、 建筑等岗位； 服务业包括商业、 服

务业人员等， 将其设置为参照组。
（三） 数据的描述性分析

表 １ 的描述性统计显示， 流动人口个体收入的均值不论是在全样本中还是在子样

本中均呈现递增趋势。 在全样本中， 个体收入均值在 ２０１０ 年、 ２０１２ 年、 ２０１４ 年和

２０１７ 年分别为 １９１７􀆰 ９６ 元、 ２６２９􀆰 ５６ 元、 ３２４２􀆰 ７２ 元和 ４０７１􀆰 １３ 元。 收入中位数也呈现
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相似的递增趋势。 在户籍和性别的子样本中， 城镇户籍流动人口的收入水平明显高于

农村户籍流动人口， 且男性的收入水平高于女性。 农村户籍女性在收入方面处于户籍

和性别双重弱势地位。 在受教育程度上， 从 ２０１０ 年到 ２０１７ 年， 流动人口的平均受教育

程度显著提高， 尤其是只接受低层次教育 （初中及其以下） 者的比重从 ２０１０ 年的

６７􀆰 １２％下降至 ２０１７ 年的 ５０􀆰 ６９％。 同样， 本文也发现流动人口中女性的平均受教育程度

较低。 在就业的选择上， 以职业分类为例， 服务业的从业比例有逐年上升的趋势， 但增

幅不大。 有５ 成以上的女性流动人口从事服务业， 男性流动人口则更多从事蓝领职业。 在

工资收入高、 福利政策好、 工作稳定有保障的白领岗位上， 男性有明显的优势。

表 １　 描述性统计

２０１０ 年 ２０１２ 年 ２０１４ 年 ２０１７ 年

全样本 男性 女性 全样本 男性 女性 全样本 男性 女性 全样本 男性 女性

样本量 ４９７８４ ２８０１２ ２１７７２ ６６５２３ ３８４３１ ２８０９２ ４１７５５ ２５２８３ １６４７２ ６０７０７ ３４６４１ ２６０６６

收入（元）

均值 １９１７􀆰 ９６ ２１３８􀆰 ２７ １６３４􀆰 ５１ ２６２９􀆰 ５６ ２８９２􀆰 ２０ ２２７０􀆰 ２６ ３２４２􀆰 ７２ ３５６２􀆰 ４７ ２７５１􀆰 ９３ ４０７１􀆰 １３ ４５４３􀆰 ８９ ３４４２􀆰 ８３

中位数 １８００ ２０００ １５００ ２４０２ ２７００ ２０００ ３０００ ３０００ ２５００ ３５００ ４０００ ３０００

城镇 ２２０２􀆰 ４６ ２４０７􀆰 ４９ １９４４􀆰 ２７ ３１１６􀆰 ２７ ３３４４􀆰 ３５ ２８２２􀆰 ２０ ３８４９􀆰 ８５ ４１３１􀆰 ７８ ３４２３􀆰 ５９ ４７４１􀆰 ８２ ５２２７􀆰 ５０ ４１０７􀆰 ７６

农村 １８６５􀆰 ８８ ２０８９􀆰 ５３ １５７６􀆰 ９９ ２５２２􀆰 ９８ ２７９６􀆰 ２１ ２１４４􀆰 ２９ ３０５９􀆰 ７１ ３３９２􀆰 １９ ２５４７􀆰 ０６ ３８５４􀆰 １７ ４４３６􀆰 ２８ ３２６７􀆰 ３４

最小值 ６００ ６００ ６００ ８００ ８００ ８００ １０００ １０００ １０００ １０００ １０００ １０００

标准差 ８５２􀆰 ２２ ８９２􀆰 ５８ ７０２􀆰 ０９ １２０２􀆰 ９８ １２４４􀆰 ５１ １０４１􀆰 ４８ １５７９􀆰 ７１ １６４８􀆰 ５６ １３２５􀆰 ３７ ２０８８􀆰 ５２ ２１８８􀆰 ４８ １７６１􀆰 ２７

最大值 ６０００ ６０００ ６０００ ９０００ ９０００ ９０００ １００００ １００００ １００００ １５０００ １５０００ １５０００

受教育程度

均值 ９􀆰 ８８５ ９􀆰 ９４６ ９􀆰 ８０８ １０􀆰 １９９ １０􀆰 ２１５ １０􀆰 １７６ １０􀆰 ４７８ １０􀆰 ４８０ １０􀆰 ４７６ １０􀆰 ３９１ １０􀆰 ４６３ １０􀆰 ２９５

初中以下 １２􀆰 １３％ １０􀆰 ８３％ １３􀆰 ８０％ １１􀆰 ７４％ １０􀆰 ３８％ １３􀆰 ６０％ ７􀆰 ３１％ ６􀆰 ６９％ ８􀆰 ２７％ １１􀆰 ２１％ ９􀆰 ４６％ １３􀆰 ５３％

初中 ５４􀆰 ９９％ ５６􀆰 １１％ ５３􀆰 ５４％ ４９􀆰 ９５％ ５１􀆰 ８１％ ４７􀆰 ３９％ ４３􀆰 ６９％ ４５􀆰 ４３％ ４１􀆰 ０２％ ３９􀆰 ４８％ ４１􀆰 ４４％ ３６􀆰 ８７％

高中 ２３􀆰 ２６％ ２３􀆰 ６１％ ２２􀆰 ８１％ ２４􀆰 ３７％ ２４􀆰 ８８％ ２３􀆰 ６７％ ４０􀆰 ０６％ ３８􀆰 ７７％ ４２􀆰 ０３％ ３８􀆰 ５８％ ３８􀆰 ７９％ ３８􀆰 ３０％

高中以上 ９􀆰 ６２％ ９􀆰 ４４％ ９􀆰 ８６％ １３􀆰 ９５％ １２􀆰 ９２％ １５􀆰 ３２％ ８􀆰 ９５％ ９􀆰 １２％ ８􀆰 ６８％ １０􀆰 ７４％ １０􀆰 ３１％ １１􀆰 ３０％

职业

服务业 ３９􀆰 ２８％ ３０􀆰 ６５％ ５０􀆰 ３８％ ３９􀆰 ４６％ ３０􀆰 ３９％ ５１􀆰 ８６％ ６０􀆰 ６３％ ５１􀆰 ０５％ ７５􀆰 ３４％ ４３􀆰 ３２％ ３６􀆰 ５２％ ５２􀆰 ３５％

蓝领 ４２􀆰 ０２％ ４６􀆰 ２７％ ３６􀆰 ５６％ ４５􀆰 ８６％ ５３􀆰 １３％ ３５􀆰 ９１％ ２３􀆰 ７４％ ３１􀆰 ５０％ １１􀆰 ８３％ ３７􀆰 ２６％ ４３􀆰 ０４％ ２９􀆰 ５７％

白领 １８􀆰 ７０％ ２３􀆰 ０９％ １３􀆰 ０６％ １４􀆰 ６９％ １６􀆰 ４９％ １２􀆰 ２３％ １５􀆰 ６３％ １７􀆰 ４５％ １２􀆰 ８３％ １９􀆰 ４３％ ２０􀆰 ４４％ １８􀆰 ０７％

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

表 ２ 报告了主要变量的相关性分析。 结果表明， 无论是 Ｐｅａｒｓｏｎ 检验还是 Ｓｐｅａｒｍａｎ

检验， 流动人口的个人收入与 “环境” 中的个体特征变量年龄 （ Ａｇｅ）、 性别

（Ｇｅｎｄｅｒ）、 户籍 （Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ） 和出生地 （Ｒｅｇｉｏｎ） 显著相关， 且与受教育程度 （Ｅｄｕ）
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和社会经济地位变量显著相关。 另外， 个人的受教育程度 （Ｅｄｕ） 不仅与 “环境” 变

量均显著相关， 还和社会经济地位变量显著相关。

表 ２　 相关性分析

Ｉｎｃｏｍｅ Ａｇｅ Ｇｅｎｄｅｒ Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ Ｒｅｇｉｏｎ Ｅｄｕ Ｏｃｃｕｐａｔｉｏｎ Ｉｎｄｕｓｔｒｙ Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ

Ｉｎｃｏｍｅ １ ０􀆰 ０７１∗∗∗ ０􀆰 ２６９∗∗∗ ０􀆰 １２６∗∗∗ ０􀆰 ０６０∗∗∗ ０􀆰 １７３∗∗∗ ０􀆰 １８０∗∗∗ － ０􀆰 ００９∗∗∗ ０􀆰 ０３１∗∗∗

Ａｇｅ ０􀆰 ０３８∗∗∗ １ ０􀆰 １０４∗∗∗ ０􀆰 ０４２∗∗∗ － ０􀆰 ０１９∗∗∗ － ０􀆰 ２６１∗∗∗ ０􀆰 ０５３∗∗∗ ０􀆰 ００１ ０􀆰 ０９８∗∗∗

Ｇｅｎｄｅｒ ０􀆰 ２１０∗∗∗ ０􀆰 １０９∗∗∗ １ － ０􀆰 ００１ － ０􀆰 ００８∗∗∗ ０􀆰 ０２１∗∗∗ ０􀆰 １５４∗∗∗ － ０􀆰 ０４１∗∗∗ ０􀆰 ０７４∗∗∗

Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ ０􀆰 １４６∗∗∗ ０􀆰 ０３４∗∗∗ － ０􀆰 ００１ １ ０􀆰 ０６６∗∗∗ ０􀆰 ３８１∗∗∗ ０􀆰 １０５∗∗∗ － ０􀆰 ０３３∗∗∗ ０􀆰 １２５∗∗∗

Ｒｅｇｉｏｎ ０􀆰 ０６８∗∗∗ － ０􀆰 ０２４∗∗∗ － ０􀆰 ００９∗∗∗ ０􀆰 ０６５∗∗∗ １ ０􀆰 １４２∗∗∗ ０􀆰 ０１１∗∗∗ － ０􀆰 ００２ － ０􀆰 ０３３∗∗∗

Ｅｄｕ ０􀆰 １９１∗∗∗ － ０􀆰 ２５５∗∗∗ ０􀆰 ０２２∗∗∗ ０􀆰 ４０５∗∗∗ ０􀆰 １４３∗∗∗ １ ０􀆰 １３２∗∗∗ － ０􀆰 ０４５∗∗∗ ０􀆰 ０８４∗∗∗

Ｏｃｃｕｐａｔｉｏｎ ０􀆰 １２７∗∗∗ ０􀆰 ０２９∗∗∗ ０􀆰 １４４∗∗∗ ０􀆰 １３４∗∗∗ ０􀆰 ０２０∗∗∗ ０􀆰 ２１２∗∗∗ １ ０􀆰 ４２４∗∗∗ ０􀆰 ０５７∗∗∗

Ｉｎｄｕｓｔｒｙ － ０􀆰 ０６６∗∗∗ － ０􀆰 ００２ － ０􀆰 ０５６∗∗∗ －０􀆰 ０４６∗∗∗ － ０􀆰 ００８∗∗∗ － ０􀆰 ０５１∗∗∗ ０􀆰 ３２９∗∗∗ １ － ０􀆰 ０９１∗∗∗

Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ ０􀆰 ０２９∗∗∗ ０􀆰 ０９５∗∗∗ ０􀆰 ０７３∗∗∗ ０􀆰 １５０∗∗∗ － ０􀆰 ０２８∗∗∗ ０􀆰 １３８∗∗∗ ０􀆰 １２９∗∗∗ － ０􀆰 ０５９∗∗∗ １

　 　 注： Ｉｎｃｏｍｅ 为个体的月收入水平； Ａｇｅ 为年龄； Ｇｅｎｄｅｒ 为性别， 其中男性 ＝ １， 女性 ＝ ０； Ｈｏｕｓｅｈｏｌｄ 代表户籍，
城镇 ＝ １， 农村 ＝ ０； Ｒｅｇｉｏｎ 代表出生地， 西部 ＝ ０， 中部 ＝ １， 东部 ＝ ２； Ｅｄｕ代表个体受教育程度； Ｏｃｃｕｐａｔｉｏｎ 代表

职业， 服务业 ＝ ０， 蓝领 ＝ １， 白领 ＝ ２； Ｉｎｄｕｓｔｒｙ 代表行业， 垄断行业 ＝ ０， 竞争行业 ＝ １， 其他行业 ＝ ２； Ｅｎｔｅｒｐｒｉｓｅ
代表企业， 外资企业 ＝ ０， 私人企业 ＝ １， 集体企业 ＝ ２， 国有企业 ＝ ３； 表格上三角为 Ｐｅａｒｓｏｎ 相关系数， 下三角为

Ｓｐｅａｒｍａｎ 相关系数；∗、∗∗、∗∗∗分别表示显著水平为 １０％ 、 ５％ 、 １％ 。
资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

四　 实证结果与分析

（一） ＯＬＳ 回归分析

本文基于模型 （３）、 （５） 和 （６）， 在可观测到的环境集的基础上， 依次引入与环

境因素相关的努力变量 （教育变量和社会经济地位变量） 进行 ＯＬＳ 回归估计。 结果如

表 ３ 所示。 以 ２０１７ 年为例， 若把年龄看成经验的累积， 其每增加一个单位就会带来

５％左右的收入增长且系数在 １％水平上显著， 而年龄的平方与收入呈显著的负相关， 表

明年龄与收入是 “倒 Ｕ 型” 关系。 性别间收入差距明显高于户籍间收入差距， 正与表 １
的描述性统计相符合。 在回归结果中， 男性的收入水平比女性高出 ２０％以上， 城镇户籍

流动人口的收入水平比农村户籍流动人口高出 ５％以上， 差异均在 １％水平上显著。
在出生地上， 东部地区和中部地区相对于西部地区有明显的优势， 并且东部出生

个体的收入高于中部出生个体， 其估计系数均在 １％水平上显著。 以 ２０１７ 年为例， 出

生于东部的流动人口收入水平比出生于西部的流动人口高 ６％左右， 而出生于中部的流

动人口收入水平比出生于西部的流动人口高 ５％左右。 在个人受教育程度方面， 每增加
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一个单位的受教育程度使得流动人口有至少 ７％的收入增长。 社会经济地位变量的估计

系数均在 １％水平上显著， 其中白领的收入水平比服务业从业者高出至少 １７􀆰 ８％ ， 蓝领

的收入水平比服务业从业者高出至少 １２􀆰 ４％ 。 根据表 １ 可知， 女性流动人口有 ５ 成以

上从事服务业， 这也从职业就业方面解释了流动人口性别收入差距之大的原因所在。

（二） 机会不平等的测算与分解分析

以基于式 （３） 的回归估计系数与式 （１０） 构建的反事实收入模型为基础， 本文分

年度测算了全样本、 分户籍、 分性别、 分出生地和出生序列的收入不平等指数、 机会

不平等的绝对值和机会不平等的相对值， 具体结果如表 ４ 和表 ５ 所示。

表 ４　 收入不平等和机会不平等的绝对值

收入不平等（ＭＬＤ 指数） 机会不平等（ＭＬＤ 指数）

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７ ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７
全样本 ０􀆰 ０８８０２ ０􀆰 ０９１２１ ０􀆰 ０９９０４ ０􀆰 １０８５６ ０􀆰 ０１２５２３ ０􀆰 ０１２７０８ ０􀆰 ０１５７３７ ０􀆰 ０１７３２２
男性 ０􀆰 ０８０７８ ０􀆰 ０８３３８ ０􀆰 ０９２７２ ０􀆰 ０９９６２ ０􀆰 ００６７６７ ０􀆰 ００７０６２ ０􀆰 ００９５４１ ０􀆰 ００９２９１
女性 ０􀆰 ０７７４０ ０􀆰 ０８５２３ ０􀆰 ０８８９８ ０􀆰 ０９８８２ ０􀆰 ００３４６６ ０􀆰 ００６２７３ ０􀆰 ００９２８７ ０􀆰 ００７６３２
城镇 ０􀆰 １０５４１ ０􀆰 １１５８６ ０􀆰 １１５２９ ０􀆰 １２８７４ ０􀆰 ０１０３５２ ０􀆰 ００９８００ ０􀆰 ０１２７１５ ０􀆰 ０１３４６８
农村 ０􀆰 ０８２６２ ０􀆰 ０８１６２ ０􀆰 ０８７７８ ０􀆰 ０９６５９ ０􀆰 ０１１３９９ ０􀆰 ０１０７６２ ０􀆰 ０１２３３３ ０􀆰 ０１４８４３
东部 ０􀆰 ０８８８５ ０􀆰 ０９２９４ ０􀆰 １０３４５ ０􀆰 １１４８５ ０􀆰 ０１２４４２ ０􀆰 ０１２３３８ ０􀆰 ０１６６３７ ０􀆰 ０１６２１５
中部 ０􀆰 ０８６７９ ０􀆰 ０９０５７ ０􀆰 ０９８２２ ０􀆰 １０７６６ ０􀆰 ０１２４２４ ０􀆰 ０１２６０４ ０􀆰 ０１６２０４ ０􀆰 ０１７５６３
西部 ０􀆰 ０８６５６ ０􀆰 ０８７８７ ０􀆰 ０８８１０ ０􀆰 ０９５８３ ０􀆰 ０１０９７２ ０􀆰 ０１２０４６ ０􀆰 ０１１７７９ ０􀆰 ０１３７４６
５０ 后 ０􀆰 ０９８２１ ０􀆰 １０４２８ ０􀆰 １０４６０ ０􀆰 １２０９２ ０􀆰 ００９７５８ ０􀆰 ００９２１２ ０􀆰 ００６８１２ ０􀆰 ０１３９１７
６０ 后 ０􀆰 ０８８９７ ０􀆰 ０９４５７ ０􀆰 １０３７８ ０􀆰 １０１８２ ０􀆰 ０１６６１４ ０􀆰 ０１６２３３ ０􀆰 ０１７３３４ ０􀆰 ０１３４７７
７０ 后 ０􀆰 ０９３８３ ０􀆰 ０９７７６ ０􀆰 １０６０７ ０􀆰 １１０６３ ０􀆰 ０１６１９６ ０􀆰 ０１５５７１ ０􀆰 ０２０６１９ ０􀆰 ０１８６１５
８０ 后 ０􀆰 ０８２１０ ０􀆰 ０８６４２ ０􀆰 ０９７００ ０􀆰 １０５８４ ０􀆰 ００６５９４ ０􀆰 ００７７６１ ０􀆰 ００９９１３ ０􀆰 ０１２４８８

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

在全样本中， 收入不平等指数和机会不平等指数的变化趋势大体一致， 二者均有

所增长， 但增幅并不大。 在表 ５ 中， 在缺乏部分环境变量 （父母的受教育程度、 职业

和单位性质、 家庭的社会经济地位等） 和部分环境变量不可观测的情况下， 本文基于

现有的环境集对 ２０１０ 年到 ２０１７ 年做机会不平等下限估计， 得出机会不平等在收入不平

等中的占比分别为 １４􀆰 ２３％ 、 １３􀆰 ９３％ 、 １５􀆰 ８９％ 和 １５􀆰 ９６％ 。 马占利和邹薇 （２０１８） 使

用中国家庭收入调查 （ ＣＨＩＰ） 数据， 通过参数法测算的机会不平等的相对值在

１３􀆰 ０４％至 １９􀆰 １６％之间。

从性别方面来看， 男性和女性的收入不平等指数比较接近， 而在机会不平等指数

和机会不平等在收入不平等中的占比上， 男性略微高于女性。 分城乡看， 农村户籍流

·８０１·
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动人口的收入不平等指数低于城镇户籍流动人口， ２０１０ 年城镇户籍样本收入不平等指

数为 ０􀆰 １０５４１， 农村户籍样本则为 ０􀆰 ０８２６２， ２０１７ 年城镇户籍样本收入不平等指数为

０􀆰 １２８７４， 略有升高， 同时期的农村户籍样本收入不平等指数为 ０􀆰 ０９６５９。

分出生地看， 东部地区出生样本的收入不平等指数和机会不平等指数最高。 以

２０１７ 的数据为例， 东部组别的收入不平等指数为 ０􀆰 １１４８５， 高于中部组别的 ０􀆰 １０７６６ 和

西部组别的 ０􀆰 ０９５８３。 三个地区的机会不平等指数均呈现递增趋势且中部地区增幅最

大。 在机会不平等的相对值中， 东部、 中部和西部三个组别的机会不平等在收入不平

等的占比大致在 １３％至 １６％之间， 基本与全样本的比例范围保持一致。

从出生队列来看， 不同出生年代的差异性比较明显。 ８０ 后的收入不平等指数和机会

不平等指数最低， 从２０１０ 年到２０１７ 年， 机会不平等的占比从８􀆰 ０３％逐步增加到１１􀆰 ８０％，

但相比于其他出生队列依然很低。 对此， 史新杰等 （２０１８） 指出， ８０ 后正好出生于改革

开放后， 相对于祖辈和父辈， 他们从出生就生活在更加开放和公平的社会环境中。 ６０ 后

和 ７０ 后的机会不平等指数最高， 机会不平等在收入不平等中的占比最高达到 １９％左右。

李莹等 （２０１９） 指出， ６０ 后和 ７０ 后在改革开放初期进入劳动力市场， 正是新的利益格局

开始形成、 阶层开始分化的时期， 在这个时期整个社会的机会不平等程度正在显著提高。

表 ５　 机会不平等的相对值

单位： ％

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７

全样本 １４􀆰 ２３ １３􀆰 ９３ １５􀆰 ８９ １５􀆰 ９６
男性 ８􀆰 ３８ ８􀆰 ４７ １０􀆰 ２９ ９􀆰 ３３
女性 ４􀆰 ４８ ７􀆰 ３６ １０􀆰 ４４ ７􀆰 ７２
城镇 ９􀆰 ８２ ８􀆰 ４６ １１􀆰 ０３ １０􀆰 ４６
农村 １３􀆰 ８０ １３􀆰 １９ １４􀆰 ０５ １５􀆰 ３７
东部 １４􀆰 ００ １３􀆰 ２８ １６􀆰 ０８ １４􀆰 １２
中部 １４􀆰 ３２ １３􀆰 ９２ １６􀆰 ５０ １６􀆰 ３１
西部 １２􀆰 ６８ １３􀆰 ７１ １３􀆰 ３７ １４􀆰 ３４
５０ 后 ９􀆰 ９４ ８􀆰 ８３ ６􀆰 ５１ １１􀆰 ５１
６０ 后 １８􀆰 ６７ １７􀆰 １７ １６􀆰 ７０ １３􀆰 ２４
７０ 后 １７􀆰 ２６ １５􀆰 ９３ １９􀆰 ４４ １６􀆰 ８３
８０ 后 ８􀆰 ０３ ８􀆰 ９８ １０􀆰 ２２ １１􀆰 ８０

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

接着， 我们基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解方法分解各种环境因素对收入机会不平等的贡献。 在

模型 （３） 回归基础上， 我们计算了 ２０１０ 年至 ２０１７ 年环境变量对机会不平等的贡献
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度。 为了避免扭曲收入变量的含义与分布， 此处被解释变量使用的是收入本身， 而非

收入的对数。 计算结果如表 ６ 至表 ９ 所示。

在全样本中， 个体特征的环境因素在很大程度上解释了机会不平等， 而出生地对

机会不平等的贡献很小。 在个体特征的环境因素中， 性别因素、 年龄因素和户籍因素

对机会不平等的贡献度依次减弱。 其中， 性别是机会不平等的首要因素， 其贡献率在

２０１０ 年为 ６６􀆰 ３９％ ， 在 ２０１７ 年为 ５４􀆰 １５％ ， 呈下降趋势。

在以环境因素分组的子样本中， 各个群体在各年的数据中， 每个环境因素的贡献度

分布均大体一致。 然而， 各因素的贡献率在不同性别之间有明显的差别。 其中， 男性群

体中年龄因素对机会不平等的贡献率在 ６６􀆰 ４７％ ～７７􀆰 ５６％之间， 户籍因素次之。 从表 １ 可

以看出， 男性流动人员有四成左右就业于以建筑业、 采掘业为代表的蓝领职业， 这些重

体力劳动与年龄有着很强的关联。 对于女性群体， 机会不平等贡献因素中户籍占据着主

要地位， 但呈现逐步下降的趋势， 从 ２０１２ 年的 ５７􀆰 ５７％下降到 ２０１７ 年的 ４１􀆰 ９２％。

从城乡分组看， 性别因素造成的机会不平等均占很大比重。 其中， 农村户籍群组性

别因素的贡献率远高于城镇户籍群组。 通过上述分析， 我们可以观察到， 按性别分组，

女性群组中户籍因素是机会不平等生成的主要因素， 按户籍分组， 农村户籍群组中性别

因素又是机会不平等生成的主要因素， 这与表１ 中的描述相一致， 即女性流动人口在劳动

力市场上处于来自户籍和性别的双重弱势地位。 在出生地分组和出生队列分组中， 性别

因素依然是产生机会不平等的主要因素， 这一情况在 ６０ 后和 ７０ 后中表现得更为突出。

表 ６　 机会不平等的分解———基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 值分解 （ＣＭＤＳ －２０１０）

ＩＯ 年龄（占比％） 性别（占比％） 户籍（占比％） 区域（占比％）

全样本 ０􀆰 ０１２５２３ ０􀆰 ００２４２０ １９􀆰 ３３ ０􀆰 ００８３１３ ６６􀆰 ３９ ０􀆰 ００１２６８ １０􀆰 １３ ０􀆰 ０００５２１ ４􀆰 １６
男性 ０􀆰 ００６７６７ ０􀆰 ００５２４８ ７７􀆰 ５６ － － ０􀆰 ０００８９４ １３􀆰 ２１ ０􀆰 ０００６２５ ９􀆰 ２３
女性 ０􀆰 ００３４６６ ０􀆰 ００１１０５ ３１􀆰 ８９ － － ０􀆰 ００１９１３ ５５􀆰 １９ ０􀆰 ０００４４８ １２􀆰 ９２
城镇 ０􀆰 ０１０３５２ ０􀆰 ００３３１１ ３１􀆰 ９８ ０􀆰 ００５９６３ ５７􀆰 ６０ － － ０􀆰 ００１０７８ １０􀆰 ４１
农村 ０􀆰 ０１１３９９ ０􀆰 ００２２２０ １９􀆰 ４７ ０􀆰 ００８７９４ ７７􀆰 １４ － － ０􀆰 ０００３８５ ３􀆰 ３８
东部 ０􀆰 ０１２４４２ ０􀆰 ００２０９５ １６􀆰 ８４ ０􀆰 ００８１３９ ６５􀆰 ４２ ０􀆰 ００２２０８ １７􀆰 ７５ － －
中部 ０􀆰 ０１２４２４ ０􀆰 ００２５３３ ２０􀆰 ３９ ０􀆰 ００９０７０ ７３􀆰 ００ ０􀆰 ０００８２１ ６􀆰 ６１ － －
西部 ０􀆰 ０１０９７２ ０􀆰 ００２８９０ ２６􀆰 ３４ ０􀆰 ００７２７８ ６６􀆰 ３３ ０􀆰 ０００８０４ ７􀆰 ３２ － －
５０ 后 ０􀆰 ００９７５８ － － ０􀆰 ００６８６７ ７０􀆰 ３８ ０􀆰 ００２０８８ ２１􀆰 ４０ ０􀆰 ０００８０２ ８􀆰 ２２
６０ 后 ０􀆰 ０１６６１４ － － ０􀆰 ０１５００２ ９０􀆰 ３０ ０􀆰 ００１３３１ ８􀆰 ０１ ０􀆰 ０００２８１ １􀆰 ６９
７０ 后 ０􀆰 ０１６１９６ － － ０􀆰 ０１４４８２ ８９􀆰 ４２ ０􀆰 ００１３６１ ８􀆰 ４１ ０􀆰 ０００３５３ ２􀆰 １８
８０ 后 ０􀆰 ００６５９４ － － ０􀆰 ００４４５４ ６７􀆰 ５４ ０􀆰 ００１３５８ ２０􀆰 ６０ ０􀆰 ０００７８２ １１􀆰 ８６

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ２０１０ 数据计算得到。

·０１１·

劳动经济研究　 ２０２１ 年第 ９ 卷第 １ 期



表 ７　 机会不平等的分解———基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 值分解 （ＣＭＤＳ －２０１２）

ＩＯ 年龄（占比％） 性别（占比％） 户籍（占比％） 区域（占比％）

全样本 ０􀆰 ０１２７０８ ０􀆰 ００２６４２ ２０􀆰 ７９ ０􀆰 ００７３５９ ５７􀆰 ９１ ０􀆰 ００２１８８ １７􀆰 ２２ ０􀆰 ０００５１８ ４􀆰 ０８

男性 ０􀆰 ００７０６２ ０􀆰 ００５３０５ ７５􀆰 １３ － － ０􀆰 ００１４１３ ２０􀆰 ０１ ０􀆰 ０００３４３ ４􀆰 ８６

女性 ０􀆰 ００６２７３ ０􀆰 ００１７７１ ２８􀆰 ２３ － － ０􀆰 ００３６１２ ５７􀆰 ５７ ０􀆰 ０００８９０ １４􀆰 １９

城镇 ０􀆰 ００９８００ ０􀆰 ００３２５２ ３３􀆰 １９ ０􀆰 ００４３２６ ４４􀆰 １４ － － ０􀆰 ００２２２２ ２２􀆰 ６８

农村 ０􀆰 ０１０７６２ ０􀆰 ００２３４３ ２１􀆰 ７７ ０􀆰 ００８１７５ ７５􀆰 ９６ － － ０􀆰 ０００２４４ ２􀆰 ２７

东部 ０􀆰 ０１２３３８ ０􀆰 ００２２６３ １８􀆰 ３４ ０􀆰 ００５８９５ ４７􀆰 ７８ ０􀆰 ００４１８１ ３３􀆰 ８８ － －

中部 ０􀆰 ０１２６０４ ０􀆰 ００２７９８ ２２􀆰 ２０ ０􀆰 ００７７６９ ６１􀆰 ６４ ０􀆰 ００２０３７ １６􀆰 １６ － －

西部 ０􀆰 ０１２０４６ ０􀆰 ００２９１９ ２４􀆰 ２３ ０􀆰 ００８５３３ ７０􀆰 ８４ ０􀆰 ０００５９４ ４􀆰 ９３ － －

５０ 后 ０􀆰 ００９２１２ － － ０􀆰 ００３９７２ ４３􀆰 １２ ０􀆰 ００３５９６ ３９􀆰 ０４ ０􀆰 ００１６４４ １７􀆰 ８４

６０ 后 ０􀆰 ０１６２３３ － － ０􀆰 ０１４５０７ ８９􀆰 ３７ ０􀆰 ００１６４７ １０􀆰 １５ ０􀆰 ００００７９ ０􀆰 ４９

７０ 后 ０􀆰 ０１５５７１ － － ０􀆰 ０１３２６１ ８５􀆰 １７ ０􀆰 ００１９５５ １２􀆰 ５５ ０􀆰 ０００３５５ ２􀆰 ２８

８０ 后 ０􀆰 ００７７６１ － － ０􀆰 ００４２５９ ５４􀆰 ８８ ０􀆰 ００２７０１ ３４􀆰 ８１ ０􀆰 ０００８０１ １０􀆰 ３２

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ２０１２ 数据计算得到。

表 ８　 机会不平等的分解———基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 值分解 （ＣＭＤＳ －２０１４）

ＩＯ 年龄（占比％） 性别（占比％） 户籍（占比％） 区域（占比％）

全样本 ０􀆰 ０１５７３７ ０􀆰 ００４２５９ ２７􀆰 ０６ ０􀆰 ００７５９４ ４８􀆰 ２６ ０􀆰 ００３３１９ ２１􀆰 ０９ ０􀆰 ０００５６６ ３􀆰 ５９

男性 ０􀆰 ００９５４１ ０􀆰 ００６７８６ ７１􀆰 １３ － － ０􀆰 ００２２０３ ２３􀆰 ０９ ０􀆰 ０００５５２ ５􀆰 ７９

女性 ０􀆰 ００９２８７ ０􀆰 ００３１４３ ３３􀆰 ８４ － － ０􀆰 ００５５２１ ５９􀆰 ４５ ０􀆰 ０００６２３ ６􀆰 ７１

城镇 ０􀆰 ０１２７１５ ０􀆰 ００６１９５ ４８􀆰 ７２ ０􀆰 ００４４４６ ３４􀆰 ９７ － － ０􀆰 ００２０７４ １６􀆰 ３１

农村 ０􀆰 ０１２３３３ ０􀆰 ００３３７４ ２７􀆰 ３６ ０􀆰 ００８７３０ ７０􀆰 ７９ － － ０􀆰 ０００２２８ １􀆰 ８５

东部 ０􀆰 ０１６６３７ ０􀆰 ００３６６８ ２２􀆰 ０５ ０􀆰 ００７１３８ ４２􀆰 ９０ ０􀆰 ００５８３２ ３５􀆰 ０５ － －

中部 ０􀆰 ０１６２０４ ０􀆰 ００５００１ ３０􀆰 ８６ ０􀆰 ００８１７１ ５０􀆰 ４２ ０􀆰 ００３０３２ １８􀆰 ７１ － －

西部 ０􀆰 ０１１７７９ ０􀆰 ００３４０９ ２８􀆰 ９４ ０􀆰 ００７１９４ ６１􀆰 ０７ ０􀆰 ００１１７６ ９􀆰 ９９ － －

５０ 后 ０􀆰 ００６８１２ － － ０􀆰 ００５６０５ ８２􀆰 ２８ ０􀆰 ０００７５９ １１􀆰 １４ ０􀆰 ０００４４８ ６􀆰 ５８

６０ 后 ０􀆰 ０１７３３４ － － ０􀆰 ０１６２７５ ９３􀆰 ８９ ０􀆰 ００１０２５ ５􀆰 ９１ ０􀆰 ００００３４ ０􀆰 ２０

７０ 后 ０􀆰 ０２０６１９ － － ０􀆰 ０１５７４８ ７６􀆰 ３８ ０􀆰 ００４５１８ ２１􀆰 ９１ ０􀆰 ０００３５３ １􀆰 ７１

８０ 后 ０􀆰 ００９９１３ － － ０􀆰 ００５０６８ ５１􀆰 １３ ０􀆰 ００３９３８ ３９􀆰 ７３ ０􀆰 ０００９０７ ９􀆰 １４

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ２０１４ 数据计算得到。

表 ９　 机会不平等的分解———基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 值分解 （ＣＭＤＳ －２０１７）

ＩＯ 年龄（占比％） 性别（占比％） 户籍（占比％） 区域（占比％）

全样本 ０􀆰 ０１７３２２ ０􀆰 ００４５２６ ２６􀆰 １３ ０􀆰 ００９３８０ ５４􀆰 １５ ０􀆰 ００２５１６ １４􀆰 ５３ ０􀆰 ０００８９９ ５􀆰 １９

男性 ０􀆰 ００９２９１ ０􀆰 ００６１７５ ６６􀆰 ４７ － － ０􀆰 ００２０９６ ２２􀆰 ５６ ０􀆰 ００１０２０ １０􀆰 ９７

·１１１·
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续表

ＩＯ 年龄（占比％） 性别（占比％） 户籍（占比％） 区域（占比％）

女性 ０􀆰 ００７６３２ ０􀆰 ００３６３６ ４７􀆰 ６４ － － ０􀆰 ００３１９９ ４１􀆰 ９２ ０􀆰 ０００７９６ １０􀆰 ４４

城镇 ０􀆰 ０１３４６８ ０􀆰 ００４８３５ ３５􀆰 ９０ ０􀆰 ００７８２８ ５８􀆰 １２ － － ０􀆰 ０００８０５ ５􀆰 ９８

农村 ０􀆰 ０１４８４３ ０􀆰 ００４２４４ ２８􀆰 ６０ ０􀆰 ００９９３２ ６６􀆰 ９１ － － ０􀆰 ０００６６６ ４􀆰 ４９

东部 ０􀆰 ０１６２１５ ０􀆰 ００３６９８ ２２􀆰 ８１ ０􀆰 ００９２６４ ５７􀆰 １３ ０􀆰 ００３２５３ ２０􀆰 ０６ － －

中部 ０􀆰 ０１７５６３ ０􀆰 ００５４５７ ３１􀆰 ０７ ０􀆰 ０１０１９０ ５８􀆰 ０２ ０􀆰 ００１９１６ １０􀆰 ９１ － －

西部 ０􀆰 ０１３７４６ ０􀆰 ００３６１６ ２６􀆰 ３０ ０􀆰 ００８２５８ ６０􀆰 ０８ ０􀆰 ００１８７２ １３􀆰 ６２ － －

５０ 后 ０􀆰 ０１３９１７ － － ０􀆰 ００５９４５ ４２􀆰 ７２ ０􀆰 ００６６１９ ４７􀆰 ５６ ０􀆰 ００１３５３ ９􀆰 ７２

６０ 后 ０􀆰 ０１３４７７ － － ０􀆰 ０１１０１９ ８１􀆰 ７６ ０􀆰 ００１９６８ １４􀆰 ６０ ０􀆰 ０００４９１ ３􀆰 ６４

７０ 后 ０􀆰 ０１８６１５ － － ０􀆰 ０１６０２２ ８６􀆰 ０７ ０􀆰 ００２０１５ １０􀆰 ８３ ０􀆰 ０００５７８ ３􀆰 １１

８０ 后 ０􀆰 ０１２４８８ － － ０􀆰 ００８６１０ ６８􀆰 ９５ ０􀆰 ００２８１０ ２２􀆰 ５０ ０􀆰 ００１０６８ ８􀆰 ５５

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ２０１７ 数据计算得到。

（三） 环境对机会不平等的间接效应

正如上文所述， Ｒｏｅｍｅｒ （１９９８） 提出， 如果努力变量和环境正交， 则可把受环境

影响的努力变量看成新的环境变量， 构建出一个新的环境集。 考虑到环境因素与努力

因素的相关性 （如表 ２ 所示）， 本文在模型 （３） 的基础上分别引入与环境因素相关的

教育变量和社会经济地位变量， 并分别计算得出环境通过影响两个变量对机会不平等

的间接效应的绝对量和相对量。

如表 １０ 和表 １１ 所示， 基于式 （５） 和式 （６） 测算的机会不平等 ＭＬＤ 指数在全

样本中均有明显的上升趋势。 引入教育变量后， 机会不平等的绝对值从 ２０１０ 年的

０􀆰 ０１４９９３ 增加到 ２０１７ 年的 ０􀆰 ０２１５７７， 再引入社会经济地位变量后， 机会不平等的绝

对值从 ２０１０ 年的 ０􀆰 ０２０７０３ 增加到 ２０１７ 年的 ０􀆰 ０２４２９７。 若分年份来看， 在 ２０１０ 年，

在逐次引入教育变量和社会经济地位变量后， 机会不平等的绝对量从 ０􀆰 ０１２５２３ 增长

到 ０􀆰 ０１４９９３ 和 ０􀆰 ０２０７０３； 同样， 在 ２０１７ 年， 机会不平等的绝对量从 ０􀆰 ０１７３２２ 增长

到 ０􀆰 ０２１５７７ 和 ０􀆰 ０２４２９７。 这表明， 环境集通过教育和社会经济地位间接增加了机会

不平等。

通过表 １１ 则可以看出， 在全样本中， 环境集通过教育对机会不平等的间接影响逐

渐增强， 而环境集通过社会经济地位对机会不平等的间接影响逐渐减弱。 在 ２０１０ 年，

教育对机会不平等的作用仅有 ２􀆰 ８％ ， 低于社会经济地位的 ６􀆰 ４９％ ， 而在 ２０１７ 年， 社

会经济地位对机会不平等的贡献下降至 ２􀆰 ５％ ， 教育则增长至 ３􀆰 ９２％ 。

在异质性分组中， 女性流动人口面临的来自教育的收入不公大于男性， 即使两者

·２１１·
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在教育对机会不平等间接效应的相对值上差别不大。 然而， 在环境对机会不平等的间

接效应中， 相较于教育间接效应， 女性由入职的行业、 职业等为代表的社会经济地位

所带来的收入不公更为明显。 在 ２０１０ 年， 社会经济地位间接效应的相对值于女性为

８􀆰 １９％ ， 于男性则为 ６􀆰 ２３％ 。 农村户籍流动人口社会经济地位间接效应的相对值在

２０１０ 年和 ２０１２ 年高于城镇户籍流动人口， 但在 ２０１４ 年和 ２０１７ 年低于城镇户籍流动

人口。

从地区分组来看， 东部组别教育的间接效应大于中部和西部组别， 而在社会经济

地位的间接效应上三者差别不大， 且变化趋势一致。 在不同出生队列分组中， ５０ 后社

会经济地位间接效应的相对值明显高于其他组别， 且始终保持着较高值， 在 ２０１０ 年 ５０

后社会经济地位间接效应的相对值为 １０􀆰 １９％ ， 增长至 ２０１２ 年的 １８􀆰 ９３％ ， 在 ２０１７ 年

依旧有 １３􀆰 ８９％的比例。 同样， ６０ 后社会经济地位间接效应的相对值虽低于 ５０ 后， 却

也维持在较高水平， 从 ２０１０ 年的 ７􀆰 ２８％ 微增至 ２０１７ 年的 ７􀆰 ７６％ ， 区别于 ７０ 后和 ８０

后社会经济地位间接效应递减的趋势。 这表明 ５０ 后和 ６０ 后流动人口群体在劳动力市场

始终面对着来自职业、 行业等带来的收入不公平， 近年来这种情况并没有得到明显的

改善。 根据表 １０ 和表 １１， 在考虑到环境通过影响努力因素对机会不平等的间接效应

后， 流动人口机会不平等的相对值在 ２２􀆰 ３８％至 ２４􀆰 ６１％之间。

表 １０　 机会不平等的绝对值 （ＭＬＤ 指数）

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７

（５） （６） （５） （６） （５） （６） （５） （６）

全样本 ０􀆰 ０１４９９３ ０􀆰 ０２０７０３ ０􀆰 ０１５７９１ ０􀆰 ０２０９６５ ０􀆰 ０１９３１３ ０􀆰 ０２４３７０ ０􀆰 ０２１５７７ ０􀆰 ０２４２９７

男性 ０􀆰 ００８７３０ ０􀆰 ０１３７６６ ０􀆰 ００９０４１ ０􀆰 ０１３８０８ ０􀆰 ０１２３３２ ０􀆰 ０１７６４４ ０􀆰 ０１３２０１ ０􀆰 ０１５７９６

女性 ０􀆰 ００６０１８ ０􀆰 ０１２３５７ ０􀆰 ０１０２２３ ０􀆰 ０１５８７２ ０􀆰 ０１３３８１ ０􀆰 ０１７２４６ ０􀆰 ０１２０１４ ０􀆰 ０１４８２８

城镇 ０􀆰 ０２２７６７ ０􀆰 ０２７５５５ ０􀆰 ０２２９８２ ０􀆰 ０２８６９３ ０􀆰 ０２４４６６ ０􀆰 ０３０３２８ ０􀆰 ０２７４４０ ０􀆰 ０３０８２７

农村 ０􀆰 ０１２４８２ ０􀆰 ０１８００２ ０􀆰 ０１２１０６ ０􀆰 ０１６７４４ ０􀆰 ０１４０９３ ０􀆰 ０１８３４０ ０􀆰 ０１６９９５ ０􀆰 ０１９２０７

东部 ０􀆰 ０１６０６４ ０􀆰 ０２０７７４ ０􀆰 ０１７７３１ ０􀆰 ０２２０４５ ０􀆰 ０２３０３７ ０􀆰 ０２７７６３ ０􀆰 ０２４７５５ ０􀆰 ０２７０９０

中部 ０􀆰 ０１４６２１ ０􀆰 ０２０９８７ ０􀆰 ０１５７６１ ０􀆰 ０２１５１２ ０􀆰 ０１９８１２ ０􀆰 ０２５０９０ ０􀆰 ０２１１７８ ０􀆰 ０２３８１６

西部 ０􀆰 ０１２６９２ ０􀆰 ０１８６２０ ０􀆰 ０１３２４３ ０􀆰 ０１７９９６ ０􀆰 ０１３１８１ ０􀆰 ０１７８２６ ０􀆰 ０１５６３１ ０􀆰 ０１８８２０

５０ 后 ０􀆰 ０１１３１７ ０􀆰 ０２１３１９ ０􀆰 ０１１７８７ ０􀆰 ０３１５２６ ０􀆰 ００８５４８ ０􀆰 ０２７７６５ ０􀆰 ０１８４１２ ０􀆰 ０３５２０８

６０ 后 ０􀆰 ０１８０３６ ０􀆰 ０２４５１２ ０􀆰 ０１７７２３ ０􀆰 ０２４６７０ ０􀆰 ０１９２６６ ０􀆰 ０２９２７８ ０􀆰 ０１５１７２ ０􀆰 ０２３０７０

７０ 后 ０􀆰 ０１９１７２ ０􀆰 ０２４２７２ ０􀆰 ０１８９２７ ０􀆰 ０２４５０８ ０􀆰 ０２５０９２ ０􀆰 ０３１０４０ ０􀆰 ０２２９４６ ０􀆰 ０２８３０３

８０ 后 ０􀆰 ００８８９２ ０􀆰 ０１５３３７ ０􀆰 ０１０８２１ ０􀆰 ０１５９２３ ０􀆰 ０１３５４１ ０􀆰 ０１８４５８ ０􀆰 ０１６５３７ ０􀆰 ０１８５０７

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。
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表 １１　 环境集对机会不平等生成的间接效应 （相对值）
单位： ％

教育的间接效应 社会经济地位（ＳＥＳ）的间接效应

２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７ ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７
全样本 ２􀆰 ８０ ３􀆰 ３８ ３􀆰 ６１ ３􀆰 ９２ ６􀆰 ４９ ５􀆰 ６８ ５􀆰 １１ ２􀆰 ５０
男性 ２􀆰 ４３ ２􀆰 ３７ ３􀆰 ０１ ３􀆰 ９２ ６􀆰 ２３ ５􀆰 ７２ ５􀆰 ７３ ２􀆰 ６１
女性 ３􀆰 ３０ ４􀆰 ６３ ４􀆰 ６０ ４􀆰 ４４ ８􀆰 １９ ６􀆰 ６３ ４􀆰 ３４ ２􀆰 ８５
城镇 １１􀆰 ７８ １１􀆰 ３８ １０􀆰 １９ １０􀆰 ８５ ４􀆰 ５４ ４􀆰 ９３ ５􀆰 ０９ ２􀆰 ６４
农村 １􀆰 ３１ １􀆰 ６４ ２􀆰 ００ ２􀆰 ２２ ６􀆰 ６８ ５􀆰 ６８ ４􀆰 ８４ ２􀆰 ３０
东部 ４􀆰 ０８ ５􀆰 ８０ ６􀆰 １９ ７􀆰 ４３ ５􀆰 ３０ ４􀆰 ６４ ４􀆰 ５７ ２􀆰 ０４
中部 ２􀆰 ６２ ３􀆰 ４８ ３􀆰 ６７ ３􀆰 ３６ ７􀆰 ３３ ６􀆰 ３５ ５􀆰 ３７ ２􀆰 ４５
西部 １􀆰 ９８ １􀆰 ３６ １􀆰 ５９ １􀆰 ９７ ６􀆰 ８５ ５􀆰 ４１ ５􀆰 ２７ ３􀆰 ３３
５０ 后 １􀆰 ５８ ２􀆰 ４７ １􀆰 ６６ ３􀆰 ７２ １０􀆰 １９ １８􀆰 ９３ １８􀆰 ３７ １３􀆰 ８９
６０ 后 １􀆰 ６０ １􀆰 ５７ １􀆰 ８６ １􀆰 ６６ ７􀆰 ２８ ７􀆰 ３５ ９􀆰 ６５ ７􀆰 ７６
７０ 后 ３􀆰 １７ ３􀆰 ４３ ４􀆰 ２２ ３􀆰 ９１ ５􀆰 ４４ ５􀆰 ７１ ５􀆰 ６０ ４􀆰 ８４
８０ 后 ２􀆰 ８０ ３􀆰 ５４ ３􀆰 ７４ ３􀆰 ８２ ７􀆰 ８５ ５􀆰 ９１ ５􀆰 ０７ １􀆰 ８７

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

接下来， 本文基于 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解法计算在引入教育变量和社会经济地位变量后， 各

环境因素对收入机会不平等的贡献。 为了避免扭曲收入变量的含义与分布， 此处被解

释变量使用的是收入本身， 而非收入的对数。 最终的结果如表 １２ 所示。
首先， 在引入教育变量后， 性别因素依然是造成机会不平等的最主要的因素。 在

２０１０ 年， 性别因素对机会不平等的贡献度为 ５３􀆰 ７９％ ， 而户籍因素仅为 ４􀆰 ７１％ ， 说明

在流动人口中引起收入不平等的因素中， 性别而非户籍是主要原因。 从纵向来看， 教

育因素对机会不平等的贡献度逐年增加， 从 ２０１０ 年的 ２１􀆰 ６７％ 逐步增加到 ２０１７ 年的

３０􀆰 ４４％ 。 这也与上述分析中教育变量间接效应的相对值在逐年增加的趋势一致。
进一步引入社会经济地位变量后， 各因素对机会不平等的贡献出现很大的变化，

社会经济地位中的职业变量对机会不平等的贡献从 ２０１０ 年的 ３７􀆰 ４３％递减至 ２０１４ 年的

３２􀆰 ０２％ ， 却依然是各年度中对机会不平等贡献度最大的因素。 在 ２０１７ 年， 社会经济地

位中的职业变量对机会不平等的贡献度下降至 １８􀆰 ２６％ ， 这一下降幅度也与上述分析中

社会经济地位间接效应的相对值逐年较大幅下降是一致的。 分解也表明， 环境集通过

影响社会经济地位变量对机会不平等的间接效应更多来自于职业所带来的收入不平等。
教育对机会不平等的贡献从 ２０１０ 年的 １３􀆰 ４９％逐年增加至 ２０１７ 年的 ２３􀆰 ７３％ ， 与上述

实证结果一致。 在新构建的 “环境集” 中， 年龄、 性别、 户籍和出生地对机会不平等

的总贡献度也从 ２０１０ 年的 ４７􀆰 ２４％增加至 ２０１７ 年的 ５６􀆰 ８９％ 。
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表 １２　 机会不平等指数分解———基于 Ｓｈａｒｐｌｙ 值分解 （ＣＭＤＳ ２０１０ －２０１７）

个体特征 家庭背景 教育 社会经济地位（ＳＥＳ）

ＩＯ 年龄 性别 户籍 出生地 教育 企业 行业 职业

Ｐａｎｅｌ Ａ： 基于式（５）

２０１０ ０􀆰 ０１４９９３ １７􀆰 ２８％ ５３􀆰 ７９％ ４􀆰 ７１％ ２􀆰 ５６％ ２１􀆰 ６７％ － － －

２０１２ ０􀆰 ０１５７９１ １７􀆰 ８１％ ４５􀆰 ５３％ ７􀆰 ８８％ ２􀆰 ３５％ ２６􀆰 ４４％ － － －

２０１４ ０􀆰 ０１９３１３ ２０􀆰 ４３％ ３８􀆰 ９２％ １１􀆰 １１％ ２􀆰 ０９％ ２７􀆰 ４５％ － － －

２０１７ ０􀆰 ０２１５７７ １８􀆰 １９％ ４１􀆰 ２１％ ７􀆰 １６％ ３􀆰 ００％ ３０􀆰 ４４％ － － －

Ｐａｎｅｌ Ｂ： 基于式（６）

２０１０ ０􀆰 ０２０７０３ １０􀆰 ３２％ ３２􀆰 ３９％ ３􀆰 ０１％ １􀆰 ５２％ １３􀆰 ４９％ ０􀆰 ２１％ １􀆰 ６１％ ３７􀆰 ４３％

２０１２ ０􀆰 ０２０９６５ １１􀆰 ４４％ ２８􀆰 ４０％ ５􀆰 ２０％ １􀆰 ６９％ １６􀆰 ９４％ ０􀆰 ７５％ １􀆰 ２３％ ３４􀆰 ３５％

２０１４ ０􀆰 ０２４３７０ １３􀆰 ８４％ ２５􀆰 １８％ ７􀆰 ４４％ １􀆰 ５１％ １７􀆰 ６３％ ０􀆰 ９７％ １􀆰 ４１％ ３２􀆰 ０２％

２０１７ ０􀆰 ０２４２９７ １４􀆰 ８３％ ３３􀆰 ６７％ ５􀆰 ７５％ ２􀆰 ６４％ ２３􀆰 ７３％ ０􀆰 ５２％ ０􀆰 ６２％ １８􀆰 ２６％

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

五　 环境对机会不平等间接效应的稳健性检验

在上一部分， 我们分别引入个体受教育程度变量和社会经济地位变量到环境集的

回归方程中， 以此来测算环境因素通过影响努力变量对机会不平等的间接效应。 这种

方法的测度结果是否准确？ 比如在测度教育的间接影响时， 城市的相对值是高于农村

的， 这一结果有悖于有关学者的研究结论 （李莹等， ２０１９）。 同时， 上述测算也忽略了

因素间的因果关系， 社会经济地位的职业类别、 入职的行业等不仅受环境集的影响，

而且还受个体受教育程度的影响。 那么， 三者之间的因果关系会不会对上述结果产生

影响呢？ 对此， 我们借鉴 Ｐａｌｏｍｉｎｏ ｅｔ ａｌ􀆰 （２０１９） 提出的多层次反事实模型， 进一步探

究机会不平等间接效应的生成， 并以此对上一部分的实证结果做稳健性检验。

Ｐａｌｏｍｉｎｏ ｅｔ ａｌ􀆰 （２０１９） 认为环境不会直接作用于未来的个体收入， 而是通过某些中间

变量 （如教育和职业类别等） 影响个人的收入。 通过上文对机会不平等 ＩＯ 的测算可知，

平滑分布􀭹μｉ 表示个体的总收入中由可观测的环境集 Ｃｉ 所解释的部分。 如果令 ｙｃ
ｉ ＝ μｉ， 则

ｙｃ
ｉ 为机会不平等测度中可观测的环境集 Ｃ ｉ 的反事实收入。 在讨论机会不平等的间接效

应作用机制之前， 我们假定 ｙｃ
ｉ 是一组可观测到的且受环境集 Ｃ ｉ 影响的中间变量 Ｚ ｉ 的

函数， 其函数形式可表示为：

ｙｃ
ｉ ＝ ｆ（Ｚ ｉ，ｖｉ） （１３）
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其中 ｖｉ 为观测到的中间变量和个体收入的随机组成部分。 在第二部分的模型构建

中已经指出 ｙｃ
ｉ 不仅包含可观测环境集的直接影响， 还包含环境集通过个人受教育程度

变量和社会经济地位变量的间接影响。 同时， 由于个体在生命周期内先接受教育然后

进入市场， 我们首先考虑个人的受教育程度作为第一效应， 则有：
ｌｎｙｃ

ｉ ＝ ηＥＤＵｉ ＋ ｖｉ （１４）
其中， ＥＤＵｉ 为个人的受教育程度。 通过对上式的 ＯＬＳ 回归分析， 可以得到教育系

数的估计。 同时， 这个回归系数也可以用来获得一个 “过度平滑” 的收入分配， 在这

个分配中， 所有具有相同教育程度的个体都将获得相同环境集下的条件收入， 则可以

根据平滑分布构建反事实收入为：
ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ＝ ｅｘｐ［ η^ＥＤＵｉ］ （１５）

其中， ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ 为与个人受教育水平相关的环境条件下的收入的部分， 即环境通过个

人受教育程度间接影响收入的部分， 所以， 个体教育的机会不平等效应用 ＭＬＤ 可以表

示为： ＩＯＥＤＵ ＝ ＩＭＬＤ （ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ）。 类似地， ｖｉ 的 ＭＬＤ 可解释为不能被个人教育解释的机会

不平等部分， 即： ＩＭＬＤ （ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ） ＝ ＩＭＬＤ （ｅｘｐ ［ ｖ^ｉ］） ＝ ＩＭＬＤ （ η^ ＥＤＵｉ ＋ ｖ^ｉ）。

因此， 机会不平等有如下的分解：
ＩＭＬＤ（ｙＣ

ｉ ）}

ＩＯ

＝ ＩＭＬＤ（ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ）üþ ýï ï ï ï

ＩＯＥＤＵ

＋ ＩＭＬＤ（ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ）üþ ýï ï ï ï

ＩＯＥＤＵ

（１６）

式 （１６） 右边第一部分表示不同教育程度组间的不平等， 即个人教育的间接效应；
右边第二部分表示相同教育程度下组内的不平等， 既包含环境集对机会不平等的直接

效应， 也包含环境集通过个人社会经济地位等因素对机会不平等的间接效应。
接着， 我们进一步测算个体社会经济地位的间接效应。 根据上述分析， ｙＣ，ＥＤＵ

ｉ 可进

一步分解成由个体的社会经济地位解释的部分和由其他因素引起的部分， 则有：
ｌｎｙＣ，ＥＤＵ

ｉ ＝ γＳＥＳｉ ＋ ξｉ （１７）
其中， ＳＥＳｉ 为个体职业类别等为代表的社会经济地位变量， ξｉ 为残差项。 通过对

式 （１７） 的 ＯＬＳ 回归估计， 则可得到如下的反事实收入：
ｙＣ，ＳＥＳ ／ ＥＤＵ
ｉ ＝ ｅｘｐ［ γ^ＳＥＳｉ］ （１８）

ｙＣ，ＯＴｈ
ｉ ＝ ｅｘｐ［ ξ^］ ＝ ｅｘｐ［ γ^ ＳＥＳｉ ＋ ξ^ｉ］ （１９）

因此， 我们将 （１６） 式机会不平等 ＩＯ 中不受个人教育作用的部分 ＩＯＥＤＵ分解成个

体社会经济地位效应 ＩＯＳＥＳ和其他因素的效应 ＩＯＯＴｈ。
综上， 我们对式 （１６） 做进一步的分解， 得到机会不平等 ＩＯ 的最终分解式：

ＩＭＬＤ（ｙＣ
ｉ ）}

ＩＯ

＝ ＩＭＬＤ（ｙＣ，ＥＤＵ
ｉ ）üþ ýï ï ï ï

ＩＯＥＤＵ

＋ ＩＭＬＤ（ｙＣ，ＳＥＳ ／ ＥＤＵ
ｉ ）üþ ýï ï ï ï ï

ＩＯＳＥＳ

＋ ＩＭＬＤ（ｙＣ，ＯＴｈ
ｉ ）üþ ýï ï ï ï

ＩＯＯＴｈ

（２０）
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则个人教育的间接效应的相对值为： ＩＯｒ
ＥＤＵ ＝ ＩＯＥＤＵ ／ ＩＯ， 个人社会经济地位的间接

效应的相对值为： ＩＯｒ
ＳＥＳ ＝ ＩＯＳＥＳ ／ ＩＯ。

如表 １３ 和表 １４ 所示， 在全样本中， 环境通过影响教育对机会不平等的间接效应的

绝对值从 ２０１０ 年的 ０􀆰 ０００４１ 逐年增长至 ２０１７ 年的 ０􀆰 ００１４６， 其相对值也从 ２０１０ 年的

３􀆰 ２７％逐年增长至 ２０１７ 年的 ８􀆰 ４３％ ， 变化趋势与表 １１ 的结果一致。 同样， 社会经济

地位间接效应的绝对值从 ２０１０ 年的 ０􀆰 ０００９５ 下降至 ２０１７ 年的 ０􀆰 ０００３５， 其相对值也从

２０１０ 年的 ７􀆰 ５９％下降至 ２０１７ 年的 ２􀆰 ０２％ ， 与前述结果基本一致。

在异质性分组中， 女性的教育间接效应大于男性。 以 ２０１７ 年为例， 男性教育间接

效应的绝对值为 ０􀆰 ００１０９， 女性为 ０􀆰 ００１９７； 男性教育间接效应的相对值为 １１􀆰 ７３％ ，

女性为 ２５􀆰 ８１％ 。 这与有关学者得出的结论相似 （李莹、 吕光明， ２０１９）。 城镇户籍和

农村户籍组别在教育间接效应上的差别不大。 以 ２０１７ 年为例， 城镇户籍组的教育间接

效应相对值为 １􀆰 ７８％ ， 农村户籍组则为 ３􀆰 ７１％ ， 这一结果不同于表 １１。

在出生地分组中， 中部和西部地区教育间接效应的绝对值和相对值均呈现递增的趋

势， 而东部地区则呈现先增后减的趋势。 在 ２０１７ 年， 中部地区教育间接效应的相对值为

７􀆰 ８％， 大于西部地区和东部地区。 在出生队列的分组中， ５０ 后、 ６０ 后和 ７０ 后的教育间

接效应相对值较高， ８０ 后则是最低的。 以 ２０１７ 年为例， ５０ 后的教育间接效应相对值为

１７􀆰 １％， ６０ 后为 １３􀆰 ６５％， 均大于 ７０ 后和 ８０ 后， ５０ 后教育间接效应相对值比 ８０ 后高出

１１ 个百分点。 这表明在劳动力市场上， ５０ 后和 ６０ 后流动人口受到教育机会不平等的影响

较大， 并且这种不公平的影响并没有减弱， 反而在增强。 在社会经济地位的间接效应上，

各个分组的相对值均保持与表 １１ 一致的分布和变化趋势。

表 １３　 环境集对机会不平等的间接效应 （绝对值）

教育的间接效应 社会经济地位（ＳＥＳ）的间接效应

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７ ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７

全样本 ０􀆰 ０００４１ ０􀆰 ０００６７ ０􀆰 ００１１１ ０􀆰 ００１４６ ０􀆰 ０００９５ ０􀆰 ０００７４ ０􀆰 ００００８ ０􀆰 ０００３５

男性 ０􀆰 ０００２０ ０􀆰 ０００３７ ０􀆰 ０００７７ ０􀆰 ００１０９ ０􀆰 ０００２０ ０􀆰 ０００１７ ０􀆰 ０００２４ ０􀆰 ００００６

女性 ０􀆰 ０００８２ ０􀆰 ００１６７ ０􀆰 ００２２４ ０􀆰 ００１９７ ０􀆰 ００００１ ０􀆰 ００００３ ０􀆰 ０００１１ ０􀆰 ００００２

城镇 ０􀆰 ００００３ ０􀆰 ００００７ ０􀆰 ０００５４ ０􀆰 ０００２４ ０􀆰 ０００４２ ０􀆰 ０００１８ ０􀆰 ０００２１ ０􀆰 ０００１３

农村 ０􀆰 ００００２ ０􀆰 ００００１ ０􀆰 ００００７ ０􀆰 ０００５５ ０􀆰 ００１００ ０􀆰 ０００８１ ０􀆰 ０００９０ ０􀆰 ０００３８

东部 ０􀆰 ０００５９ ０􀆰 ００１０９ ０􀆰 ００１６９ ０􀆰 ０００９５ ０􀆰 ０００９３ ０􀆰 ０００５４ ０􀆰 ０００６４ ０􀆰 ０００２３

中部 ０􀆰 ０００２６ ０􀆰 ０００５９ ０􀆰 ０００９２ ０􀆰 ００１３７ ０􀆰 ０００９６ ０􀆰 ０００７６ ０􀆰 ０００９９ ０􀆰 ０００４１

西部 ０􀆰 ００００９ ０􀆰 ００００７ ０􀆰 ０００２３ ０􀆰 ０００８４ ０􀆰 ００１０２ ０􀆰 ００１１７ ０􀆰 ０００９０ ０􀆰 ０００５６
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续表

教育的间接效应 社会经济地位（ＳＥＳ）的间接效应

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７ ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７

５０ 后 ０􀆰 ００１１７ ０􀆰 ００１５６ ０􀆰 ０００１５ ０􀆰 ００２３８ ０􀆰 ０００８４ ０􀆰 ０００５３ ０􀆰 ０００５０ ０􀆰 ０００４３

６０ 后 ０􀆰 ００１１３ ０􀆰 ００１５７ ０􀆰 ０００９１ ０􀆰 ００１８４ ０􀆰 ００１６３ ０􀆰 ００１２６ ０􀆰 ００１８６ ０􀆰 ０００７６

７０ 后 ０􀆰 ００１１６ ０􀆰 ００１４５ ０􀆰 ００１７２ ０􀆰 ００２０９ ０􀆰 ００１１１ ０􀆰 ０００９７ ０􀆰 ００１５０ ０􀆰 ０００７９

８０ 后 ０􀆰 ０００３３ ０􀆰 ０００７２ ０􀆰 ０００６７ ０􀆰 ０００８８ ０􀆰 ０００３２ ０􀆰 ０００３１ ０􀆰 ０００３６ ０􀆰 ０００２６

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

表 １４　 环境集对机会不平等的间接效应 （相对值）
单位： ％

教育的间接效应 社会经济地位（ＳＥＳ）的间接效应

年份 ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７ ２０１０ ２０１２ ２０１４ ２０１７

全样本 ３􀆰 ２７ ５􀆰 ２７ ７􀆰 ０５ ８􀆰 ４３ ７􀆰 ５９ ５􀆰 ８２ ０􀆰 ５１ ２􀆰 ０２

男性 ２􀆰 ９６ ５􀆰 ２４ １１􀆰 ４２ １１􀆰 ７３ ２􀆰 ９６ ２􀆰 ４１ ２􀆰 ５２ ０􀆰 ６０

女性 ２􀆰 ３７ ２６􀆰 ６２ ２４􀆰 １２ ２５􀆰 ８１ ０􀆰 ２９ ０􀆰 ５０ １􀆰 １８ ０􀆰 ２６

城镇 ０􀆰 ２９ ０􀆰 ７０ ４􀆰 ２４ １􀆰 ７８ ４􀆰 ０６ １􀆰 ８４ １􀆰 ６５ ０􀆰 ９７

农村 ０􀆰 １８ ０􀆰 １０ ０􀆰 ６０ ３􀆰 ７１ ８􀆰 ７７ ７􀆰 ５３ ７􀆰 ３０ ２􀆰 ５６

东部 ４􀆰 ７４ ８􀆰 ８３ １０􀆰 １６ ５􀆰 ８６ ７􀆰 ４７ ４􀆰 ２８ ３􀆰 ８５ １􀆰 ４２

中部 ２􀆰 ０９ ４􀆰 ６８ ５􀆰 ６８ ７􀆰 ８０ ７􀆰 ７３ ６􀆰 ０３ ６􀆰 １１ ２􀆰 ３３

西部 ０􀆰 ８０ ０􀆰 ６０ ２􀆰 ００ ６􀆰 １１ ９􀆰 ３０ ９􀆰 ７１ ７􀆰 ６４ ４􀆰 ０７

５０ 后 １１􀆰 ９９ １６􀆰 ９３ ２􀆰 ２０ １７􀆰 １０ ８􀆰 ６１ ５􀆰 ７５ ７􀆰 ３４ ３􀆰 ０９

６０ 后 ６􀆰 ８０ ９􀆰 ６７ ５􀆰 ２５ １３􀆰 ６５ ９􀆰 ８１ ７􀆰 ７６ １０􀆰 ７３ ５􀆰 ６４

７０ 后 ７􀆰 １６ ９􀆰 ３１ ８􀆰 ３４ １１􀆰 ２３ ６􀆰 ８５ ６􀆰 ２３ ７􀆰 ２７ ４􀆰 ２４

８０ 后 ４􀆰 ３７ ７􀆰 ６８ ６􀆰 ７６ ５􀆰 ９５ ４􀆰 ２３ ３􀆰 ３０ ３􀆰 ６３ １􀆰 ７６

　 　 资料来源： 根据 ＣＭＤＳ 数据计算得到。

通过对比表 １１ 和表 １４， 在全样本中， 两种模型方法测算的总的间接效应的相对值

相差不大。 在 ２０１７ 年， 基于式 （５） 和式 （６） 测算的 ６􀆰 ４２％ 的相对值略低于反事实

模型的 １０􀆰 ４５％ ， 而测算的环境因素通过努力变量对机会不平等的间接影响的均值在

８􀆰 ４％左右， 与反事实模型得出的 ９􀆰 ９％ 接近， 但在不同分组上其相对值有所差异。 我

们还可以看出， 反事实模型在异质性分组测量教育的间接效应时， 较好地纠正了前述

模型测算带来的偏差， 但在社会经济地位的间接效应的测算中， 相较于反事实模型，

前述模型的测算与其他相关学者得出的结论显得更合理一些。 两种模型具有较好的互

补性。
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六　 结论

本文依托 Ｒｏｅｍｅｒ （１９９３） 提出的机会均等的 “环境 － 努力” 二元分析框架， 基于

事前估计视角和参数法， 采用 ２０１０ 年至 ２０１７ 年中国流动人口动态监测调查 （ＣＭＤＳ）
数据， 测算了目前中国流动人口中机会不平等的程度及机会不平等在收入不平等中所

占的比例。 本文结合 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解法计算出各个环境因素对机会不平等的贡献度， 并分

别引入与环境相关的努力变量来测算环境对机会不平等的间接效应， 最后使用反事实

模型对上述结果进行稳健性检验。 本文的具体结论如下：
在机会不平等程度方面， 收入不平等和机会不平等从 ２０１０ 年至 ２０１７ 年均呈现

逐年递增的趋势， 机会不平等占收入不平等的比重从 ２０１０ 年的 １４％ 增长到 ２０１７ 年

的 １６％ 。 从机会不平等的相对水平上看， 农村高于城镇， ８０ 后小于 ５０ 后、 ６０ 后和

７０ 后。 正如上文提到的一样， 在存在未观测到的环境因素的情况下， 不论是使用参

数法还是非参数法， 得到的都是对机会不平等的下限估计。 在考虑到环境因素通过

影响努力因素对机会不平等的间接效应后， 流动人口机会不平等的相对值在

２２􀆰 ３８％ ～ ２４􀆰 ６１％ 之间。
通过借助 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解法分解环境因素对机会不平等的贡献， 我们发现， 不论是在

总样本中还是在分组的样本中， 性别因素都占据着支配地位， 有别于相关研究认为户

籍因素是目前中国收入不平等的主要因素的观点。 同时， 我们也发现在性别分组中，
男性群体和女性群体在环境因素的贡献度上有着明显的差别。 男性群体中年龄因素占

据 ７０％左右的比重， 而女性群体中户籍因素是主导因素， 这表明流动人口中的女性群

体面临着来自性别和户籍的双重压力。

在测算环境对机会不平等的间接效应中， 通过分别引入与环境相关的努力变

量， 我们发现， 教育间接效应的相对值逐年增加， 社会经济地位间接效应的相对值

呈减少趋势。 再次使用 Ｓｈａｐｌｅｙ 分解法分解环境因素对机会不平等的贡献， 教育变

量的贡献度呈现逐步增强的趋势， 而社会经济地位的贡献度则逐年降低。 在新构建

的环境集中， 年龄、 性别、 户籍和出生地对机会不平等的总贡献度也从 ２０１０ 年的

４７􀆰 ２４％ 逐年增加至 ２０１７ 年的 ５６􀆰 ８９％ 。 通过构建反事实模型对上述结果进行稳健

性检验， 我们发现两种方法得出的结果近似， 并呈现相同的变化趋势。 因此， 本文

结果是稳健的。
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