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摘要：近年来劳动力市场出现了外地人收入显著高于本地人的特殊现象，与传统的户籍

地歧视观点恰好相反，被研究者称为“反向歧视之谜”。该谜题在中国是否真实存在，以及劳

动力市场为什么会出现外地人工资溢价的现象，都亟待得到有效检验。本文利用 2012、2013

年中国综合社会调查（CGSS）数据，将人口流动划分为非向上流动和向上流动两种类型，

基于处理效应模型控制外地人和本地人特征变量一致的情况下，两种流动类型均不存在显著

的“反向歧视”问题，考虑内生性和使用国家卫健委流动人口动态监测调查（CMDS）数据嵌

套等的稳健性检验也支持了本文观点。进一步利用 Oaxaca-Blinder 分解和 Theil 嵌套分解等

的结果表明，外地人工资溢价假象不仅仅是自选择效应所致，其中还有被选择的因素，特别

是针对外地人的所有制歧视迫使生产力偏高的外地人进入非国有单位与生产力较低的本地

人竞争，造成了这一被动性结果。本文结论不仅没有支持外地人在工资收入上被优待的观点，

反而证明了外地人仍然受歧视的客观事实。 
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Abstract: There has been a special phenomenon in the labor market that the income of 
migrants is significantly higher than that of local workers. Since it is contrary to the traditional 
view, researchers call it "puzzle of reverse discrimination". Whether the puzzle really exists in 
China and why there is a wage premium in the labor market need to be tested effectively. Based 
on the data of CGSS in 2012 and 2013, this paper divides population mobility into two types: 
upward mobility and non-upward mobility. Keeping the locals' and non-locals' characteristics 
consistent with treatment effect model (TEM), the results show that there is no significant "reverse 
discrimination" under the two types of mobility. The robust test when after tackling the problem 
of endogeneity and re-examination with the combined data with CMDS also support this 
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conclusion. Furtherly, Oaxaca-Blinder decomposition and Theil nested decomposition results 
show the wage-premium illusion is not only caused by the self-selection effect, but also by the 
effects of being selected. Especially, the ownership discrimination forces the outsiders with high 
productivity to enter the non-state-owned enterprises to compete with the local workers with low 
productivity, resulting in this passive result. These results suggest that the outsiders are still 
discriminated against rather than preferred. 
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一、引言 

随着市场化改革的推进，劳动人口的跨区域流动成为常态。根据国家统计局第六次人口

普查数据显示，全国范围内现住地和户口登记地相分离的人口总数约为 2.61 亿，剔除市辖

区内人户分离的部分，仍然有 2.21 亿流动人口。从微观来看，跨地区迁移流动是劳动者寻

求更好就业机会、实现人的全面发展的重要途径（孙三百等，2012）。从宏观而言，人口流

动有助于优化资源配置效率，进而提升全要素生产率（王金营、李竞博，2016）。但由于体

制问题，现实中仍然存在很多固有的障碍因素限制了外地人口的市民化进程，使得外来劳动

者无法在本地市场获得公平的机会和收入。在 2011 年之前的传统研究中，国内外学者一般

认为存在对外地户籍就业者的双重歧视，一方面是特定部门的就业机会歧视，另一方面是

“同工不同酬”的收入歧视，造成外地人的平均收入偏低（王美艳，2005；邓曲恒，2007）。

但对于中国流动人口相对收入差距的问题，以 2011 年为界，出现了明显的研究拐点。在此

之前，针对流动人口相对收入差距的研究大多围绕农民工群体，故而容易混淆针对户籍性质

的歧视和针对户籍来源地的歧视。随着视角的深入，研究者开始将“户籍性质歧视”和“户

籍来源地歧视”相剥离，认为以往的研究没有有效区分两种不同类型的户籍歧视，对外来农

民工的收入歧视到底是因为农村户口性质还是因为他们来自于外地，并没有得到直接的验证。

从 2011 年开始，当研究者控制了户籍性质变量后，发现户籍来源地歧视不仅消失，反而出

现了“外地人平均收入偏高”的颠覆性结论，例如，章元、王昊（2011）基于 2005 年上海

市人口普查数据的研究发现，剔除对农村户籍性质的歧视以外，外地工人获得了 10%的工

资溢价。徐凤辉、赵忠（2014）利用 2012 年度涵盖北京、齐齐哈尔、长春、济南等 10 个城

市的“中国雇员-雇主匹配数据”的实证结果显示，外地人比本地人工资高出 16%。Kuhn & 

Shen（2015）基于厦门人才网的微观招聘数据发现，外地求职者相比本地求职者总能得到更

高的雇主应答率，即相比本地人，雇主更加青睐外地人。以上研究只是基于部分大中城市的

研究结果，陈昊等（2017）基于范围更大的中国综合社会调查（CGSS）微观数据也验证了

外地人收入更高的事实，并将其称为户籍来源地的“反向歧视之谜”。 

为什么会出现户籍来源地的反向歧视？截至目前共有五种可能的观点。一是被迫创业说，

宁光杰（2012）认为收入水平排序上长期工优于自雇创业，自雇创业优于短期工，当外地人



在本地劳动力市场无法获得较好的长期工就业机会，只能被迫选择次优的自雇创业，创业成

功从而留下来的外地人抬高了外地人群体的平均收入水平。二是自选择效应说，徐凤辉、赵

忠（2014）以及 Kuhn & Shen（2015）的研究均认为外地人的正向自选择动机使得迁移到本

地的外地就业者往往表现出更高的生产力优势，故而能够获得优于本地人的薪资收入。三是

需求效应说，章元、王昊（2011）推测是能够获得来沪工作的非农就业人员多为本地短缺的

劳动力和人才，故而他们能够享受到工资溢价。四是收入补偿说，陈昊等（2017）在 Kuhn & 

Shen（2015）的推理基础上认为深层次的入籍障碍造成外地人很难获得与本地人平等的社会

保障待遇，故而雇主倾向于通过工资溢价来补偿社会保障的缺失。五是社会资本说，亲友圈

子组建的社会网络能够让就业信息更加充分，也让就业机会更加突出，国内外部分研究发现

社会资本水平会与个体收入水平呈现正相关关系（Simon & Warner，1992；叶静怡、武玲蔚，

2014）。考虑到户籍来源地的“反向歧视”针对的是基于雇佣的劳动力市场，如果将“反向

歧视”的研究视角限定于劳动性收入，那么自营收入偏高并不能被归于其中，故而“被迫创

业说”无法从根本上解释当前外地就业者工资偏高的现象。根据已有研究，本文首先将“反

向歧视”界定为：在保持劳动生产率一致的情况下仅仅因为户籍来源地不同所导致的收入差

异（章元、王昊，2011）。这意味着，当控制所有可能影响劳动生产率的个体特征后，本地

人的劳动收入依然显著高于外地人，才能说明劳动力市场存在“反向歧视”。以上除“被迫

创业说”之外的另外四种观点都无一例外地强调了可能影响劳动生产率及其定价过程的潜在

因素。在有效界定“反向歧视”内涵的前提下，标准研究范式应该致力于依次解决如下问题：

外地人和本地人之间是否存在不能被个体特征解释的收入差异？如果不存在，那么表象上的

外地人收入偏高事实因何而造成？现有的实证研究并没有完整地解答以上研究范式提出的

问题。其他四种观点虽然一致否认了市场上存在对本地人的“反向歧视”，但他们的实证结

果仍有不能被个体特征所解释的收入差异部分，只是基于推测的方式提出了可能的原因，故

而在实证层面既没有完整求证第一个问题，也没有精确求解第二个问题。除了研究范式以外，

已有的实证研究在变量设置上也存在不尽完善之处： 

其一，对收入的界定不够准确。正如上文所述，“反向歧视”研究的是雇主对雇员户籍

来源地的歧视问题，故而收入只能限定于劳动收入，自营收入、财产性收入等其他类型的收

入不在检验范围之内，应予剔除。已有的研究如陈昊等（2017）并未明确这一处理细节，使

得研究的合理性存疑。同时，反向歧视检验的不应该是总收入口径，使用小时收入口径作为

被解释变量才能准确判定是否存在歧视（宁光杰，2012）。已有的研究除了章元、王昊（2011）

以外，均使用了绝对收入口径。实际上，工作时长是劳动时间，对应于经济学供需曲线上的

𝑄𝑄，小时收入是单位劳动时间上获得的对价，对应于供需曲线上的𝑃𝑃，劳动供需决策应该统

筹考虑𝑃𝑃和𝑄𝑄的关系，而非𝑃𝑃 ∙ 𝑄𝑄与𝑄𝑄的关系。基于此，本文以小时收入口径作为研究对象。 

其二，控制自选择效应的变量不够充分。倾向得分匹配（PSM）等方法虽然有助于控制

自选择偏误，但前提必须是加入与自选择相关的变量控制，故而变量完备是检验结果可信的



基本前提。例如，既有研究均未控制社会资本问题，根据已有的研究，社会资本不仅是劳动

者做出跨地区流动决策的重要考量因素（孔高文等，2017），也是影响收入水平的重要因素

（陈钊等，2009；叶静怡、武玲蔚，2014）。当然，社会资本也并不必然带来工资溢价，Fang 

et al（2016）等学者的研究表明，通过熟人推荐获得工作机会的流动人口反而存在显著的工

资折价问题，此时社会资本释放出一种“能力不够、关系来凑”的信号，同时阻断了劳动者

议价的灵活性，从而给收入水平带来了负面影响。尤其值得一提的是，Kuhn & Shen（2015）

使用的是厦门人才网招聘数据，恰恰厦门就是边燕杰、王文彬（2012）调研中社会资本总量

最高的城市。社会资本不仅影响迁移决策、工作机会、收入水平，还能影响个体的行业去向，

通过多种渠道影响个体劳动报酬率，故而有必要把它作为重要的个体特征纳入控制范围之内。 

其三，没有考虑不同的流动类型。无论是 Borjas（1987）等研究者基于 Roy 模型的跨国

迁移理论，还是当前国内人口流动的微观实证研究，大多数人口流动的方向都是从经济较差

地区去往经济较好的地区工作，以寻求更好的就业机会和更高的收入水平（孙三百等，2012；

孟美侠等，2019），本文将其称为“向上流动”。但是，也有少部分劳动者是从经济较好地

区去往经济较差地区工作，或者是在经济发展水平相当的地区间流动，我们将其统称为“非

向上流动”，其动机很难等同于传统研究中的“向上流动”。如果不加区分统一回归的话，

等同于强行认定两类流动人群的行为特征一致，将存在异质性的两类样本作同质性看待，从

而给研究结果带来偏误。本文按照户籍地和工作地的经济发展水平差异将流动人口精确划分

为非向上流动和向上流动两种类型，从分流动类型视角下对比“反向歧视”的检验结果是否

会有所不同。 

相比已有的研究，本文主要有三点研究创新：一是界定了不同流动类型，分非向上流动

和向上流动两种流动人口样本分别检验“反向歧视之谜”，如果谜题不存在，则应该在每一

种流动类型下均不能通过检验。二是以每小时获得的劳动性收入（下文简称“小时收入”）

为被解释变量，加入社会资本、高危职业等各种控制变量以充分控制自选择效应，提高了本

文“反向歧视之谜”检验结果的可信性。三是本文的研究不仅仅停留在利用处理效应模型以

及倾向得分匹配（PSM）方法否定“反向歧视之谜”的存在性上，还进一步利用

Oaxaca-Blinder 分解和 Brown 分解等方法详细探究背后造成“反向歧视”表象的真实原因。 

余下全文安排如下：第二部分是数据说明、方法介绍与变量构造，主要介绍使用微观数

据的来源，两种流动人口的划分，处理效应模型介绍以及各种变量的构造；第三部分是“反

向歧视”的存在性检验，利用处理效应模型以及倾向得分匹配法从多种角度证明国内并不存

在“反向歧视”；第四部分是收入分解结果与分析，进一步利用Oaxaca-Blinder分解和Brown

分解方法探究之所以出现外地人收入偏高假象的原因，即哪些因素在背后导致了这种错觉；

第五部分是本文结论与政策启示。 

二、数据说明、方法介绍与变量构造 



（一）数据来源及说明 

本文所使用的数据来源于中国综合社会调查（CGSS）数据库，考虑到本文有必要控制

产业虚拟变量和高危职业虚拟变量，2015 年以及 2012 年以前年度的 CGSS 数据缺少详细的

行业统计指标，故而本文使用的是 2012、2013 连续两年的 CGSS 数据库样本，删除雇主、

自营劳动者、家庭帮工和无职业者。本文按照户籍地和工作地的经济发展水平差异将流动人

口精确划分为非向上流动和向上流动两种类型。虽然 CGSS 数据库提供了户籍地所在城市，

但工作地只具体到所在省份，故而两种流动类型的划分无法具体到城市，只能按照户籍所在

省份和工作所在省份的经济发展水平差异粗略划分。此处为每个流动人口样本匹配上户籍所

在省份和工作所在省份过去十年的人均生产总值数据，2012年样本使用 2002~2011年数据，

2013 年样本使用 2003~2012 年数据，数据整理自《中国统计年鉴》。由于过去十年有不少省

份的人均生产总值互有高低，如果简单地以均值比较并不能清晰反映过去一段时期内两地经

济水平的相对高低，此处以户籍所在省份和工作所在省份过去十年人均生产总值进行成对样

本 t 检验，通过 t 检验结果来判定工作所在省份人均生产总之是否显著高于户籍所在省份。

考虑到流动人口样本较少，为了尽可能保留样本，我们将户籍地城市为本省最发达城市的流

动人口（即由最发达城市向省内其他城市流动的人口）作为省内非向上流动人口，与上述跨

省非向上流动人口合并记为非向上流动类型。2012 和 2013 年 CGSS 流动人口中，非向上流

动 202 人，向上流动共计 417 人。考虑到每一年非向上流动样本较少，我们将 2012 和 2013

两年截面样本合并在一起进行实证分析，为了让相邻年份的小时收入具有可比性，对 2013

年样本的小时收入按照当年居民消费价格指数进行平减以消除年份间价格因素的影响，得到

最终混合截面数据的小时收入。表 1 是本地人和外地人的收入和小时收入的计算对比结果，

可以看到，两种流动类型下的外地人绝对收入平均值和小时收入平均值均高于本地人。此处

只是纯粹的劳动性收入，剔除了自营收入，仍然在均值上显著占优，表明宁光杰（2012）提

出的“被迫创业说”不是造成“反向歧视之谜”的主要原因。 

表 1  小时收入的初步对比 

年份 
2012 年 2013 年 

样本数 收入（元） 小时收入（元） 样本数 收入（元） 小时收入（元） 

本地人 3293 30318.63 13.52 2836 35900.10 15.75 

外地人 302 42658.87 20.26 317 53183.28 21.13 

非向上流动外地人 114 36210.53 17.11 88 49023.86 19.53 

向上流动外地人 188 46569.04 22.17 229 54781.66 21.75 

（二）处理效应模型 

我们利用回归方法分析是否存在“反向歧视”现象，构建工资方程的基本形式如下： 

𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑖𝑖 = 𝛼𝛼 + 𝛽𝛽 ∙ 𝑀𝑀𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑖𝑖 + 𝜆𝜆 ∙ Θ𝑖𝑖 + 𝜇𝜇𝑖𝑖 + 𝜀𝜀𝑖𝑖             （1） 

其中，𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑊𝑖𝑖 35T为关键的被解释变量“小时收入”，𝑀𝑀𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑖𝑖 35T为“是否流动人口”，方

程的控制变量Θ𝑖𝑖 35T见表 2，𝜇𝜇𝑖𝑖 35T为个体工作所在地的省份固定效应，𝜀𝜀𝑖𝑖 35T为随机扰动项。“是否流



动人口”存在很强的自选择现象，并非随机抽样的结果，而是一个典型的虚拟内生变量。为

了控制自选择偏误，我们参考 Chun & Lee（2001）的研究选择使用处理效应模型（Treatment 

Effect Model），该文献使用处理效应模型对“是否结婚”的虚拟内生变量建模，以检验是否

存在“结婚者收入更高”的婚姻溢价问题。我们的问题比较类似，虚拟内生变量为“是否流

动人口”。处理效应模型的本质接近于 Heckit 两步法回归：第一步是基于 Probit 回归、以“

是否流动人口 （𝑀𝑀𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑖𝑖）”为被解释变量的选择方程，解释变量与工资方程一致，额

外加入了“兄弟姐妹数量”作为工具变量，兄弟姐妹是就近照顾父母的代替者，兄弟姐妹数

量与流动决策相关，但不会直接影响个体收入水平。第二步是工资方程回归，在加入（1）

中所有变量的同时，也加入选择方程 Probit 回归基础上获得的逆米尔斯比率以矫正自选择偏

误，此时看“是否流动人口 （𝑀𝑀𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑊𝑊𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑀𝑖𝑖）”的系数估计值是否显著，判断是否存在“反

向歧视”现象。 

（三）变量选取 

除了被解释变量和核心解释变量之外，参考章元、王昊（2011）等研究，共选取以下

14 个方面的控制变量，见表 2。 

表 2  变量介绍 
变量名称 变量含义 变量名称 变量含义 

Exp 工作年限 Capital 社会资本 

Exp2 工作年限平方 Time 每周工作时长，以小时数计 

Gender 性别，男性为 1 Insurance 是否参与社保，参与为 1 

Edu 受教育年限 Eddummy 产业虚拟变量 

Statu 政治面貌，中共党员为 1 Danger 是否高危职业，是为 1 

Marriage 婚姻状况，有配偶为 1 Ownership 单位所有制性质，国有单位为 1 

Farmer 户口类型，农业户口为 1 Data12 是否 2012 年数据，是为 1 

考虑到社会资本能够通过多种渠道影响个体的劳动报酬率，本文将社会资本界定为嵌

入社会网络中可以被动用的社会资源，参考徐超等（2017）等学者的研究，从社会网络规模

角度以亲友交际频次作为社会资本的代理指标，具体来源于 CGSS 数据库的问题“过去一年，

您是否常在空闲时间与朋友聚会”，按频率由小到大赋值。每周工作时长存在极端值，对样

本进行双边 1%缩尾处理。产业虚拟变量（Eddummy）是根据国民经济行业分类，分别划分

第一产业、第二产业、第三产业，将党政机关和社会团体归为第四类，针对前三类产业分别

构建虚拟变量。由于具有较大风险的高危职业可能需要更多的风险补偿，我们控制了“是否

高危职业（Danger）”，该指标以“是否高危行业”与“是否低级别工人”交乘得到。“是否

高危行业”依据《国民经济行业分类》较高工伤风险的行业筛选得到，“是否低级别工人”

取自 CGSS 访谈中“只受别人管理，不管理别人”的受雇者类型。考虑到以上变量不能控制

的年份固定效应，我们也设置了样本年份虚拟变量（Data12），若数据来源于 2012 年则为 1，

反之则为 0。 



三、“反向歧视”的存在性检验 

（一）基准回归结果分析 

处理效应模型基准回归结果如表 3 所示，全样本、非向上流动和向上流动下的 Migration

均不显著。这意味着，在控制内生性的情况下，无论是否将流动人口进行分类，外地人样本

的工资均未高于本地人样本，不存在特别针对外地人的工资优待，“反向歧视之谜”被证伪。 

表 3  基准回归结果 
 全样本 非向上流动 向上流动 

Migration 
-3.154 -7.168 -2.818 

(-1.33) (-1.44) (-1.52) 

Exp 
0.250*** 0.220*** 0.299*** 

(4.30) (3.43) (4.09) 

Exp2 
-0.005*** -0.004*** -0.006*** 

(-4.68) (-3.95) (-4.25) 

Gender 
4.469*** 4.838*** 4.736*** 

(10.78) (10.31) (9.45) 

Edu 
1.164*** 0.907*** 1.406*** 

(14.03) (10.07) (13.52) 

Statu 
1.218** 0.802 1.780** 

(2.04) (1.20) (2.42) 

Marriage 
2.065*** 2.006*** 2.637*** 

(3.55) (2.89) (3.79) 

Farmer 
0.975 0.050 1.915** 

(1.64) (0.09) (2.52) 

Capital 
-1.343*** -1.205*** -1.188*** 

(-5.81) (-4.72) (-4.07) 

Time 
-0.314*** -0.309*** -0.348*** 

(-25.67) (-24.24) (-20.88) 

Insurance 
0.737 0.856 0.560 

(1.11) (1.20) (0.72) 

Eddummy1 
1.246 0.544 2.055 

(0.79) (0.33) (0.92) 

Eddummy2 
5.589*** 5.221*** 6.184*** 

(6.67) (5.52) (5.75) 

Eddummy3 
4.009*** 4.008*** 4.912*** 

(5.10) (4.49) (4.82) 

Danger 
-3.542*** -3.777*** -3.555*** 

(-5.98) (-5.73) (-5.00) 

Ownership 
-2.382*** -2.249*** -2.278*** 

(-4.94) (-3.96) (-3.95) 

Data12 
-1.822*** -1.910*** -2.102*** 

(-4.78) (-4.48) (-4.48) 



逆米尔斯比率 
3.306** 6.545*** 3.286*** 

(2.19) (2.74) (2.94) 

省份固定效应 Yes Yes Yes 

样本数 6229 4946 3936 
注：（1）*、**和***分别为 10%、5%和 1%的显著性水平，下同；（2）括弧内为 t 值，下同。 

从其他控制变量来看，工作年限（Exp）的符号为正，工作年限的平方（Exp2）符号为

负，符合预期。性别（Gender）、受教育年限（Edu）、婚姻状况（Marriage）、政治面貌（Statu）、

第二产业就业类型（Eddummy2）和第三产业就业类型（Eddummy3）都对小时收入有显著

的正效应，社会资本（Capital）、工作时长（Time）、高危职业（Danger）、单位所有制性质

（Ownership）都对小时收入有显著的负效应。其中，社会资本系数显著为负，表明社会资

本并不利于劳动者提高收入水平，支持了 Fang et al（2016）等人的研究结论。高危职业系

数显著为负，表明工资定价上并没有显著的风险补偿效应，反而越是高危职业的收入水平越

低，这可能与该类职业的进入门槛偏低、劳动供给偏多的特征有关。单位所有制性质的系数

显著为负，意味着越是国有单位，收入水平越低，这可能与国有单位特殊的薪酬体系有关。

国有单位更接近于一种“共享式薪酬”，分布上较为集中，对低收入能力者非常有利，但对

于高收入能力者反而不利（Lang & Palacios，2018；刘冲、张红，2020）。故而，国有单位

的薪酬体系胜在方差上，在均值上反而受损，这是国有单位性质显著降低小时收入的重要原

因。另外，社保（Insurance）系数不显著，也表明陈昊等（2017）提出的收入补偿效应在这

里并没有得到支持。逆米尔斯比率显著为正，意味着确实存在自选择偏误，且自选择偏误有

利于收入的提高。 

（二）稳健性检验 

本文已在基准估计部分加入了变量“是否农业户口”以控制可能的户籍性质歧视，但

为了避免存在户籍性质歧视和户籍来源地歧视之间的混淆效应，本文进一步去除农业户口样

本，仅对非农业户口样本进行分析。表 4 中稳健性检验 1 的结果显示，两种流动类型下，

Migration 的系数均不显著。由此可见，即使完全控制住户籍性质歧视，仍然不存在针对户

籍来源地的“反向歧视”。 

为了深入论证陈昊等（2017）提出的收入补偿说，本文进一步删除外地人中缴纳社保

的劳动者，仅留下本地人全样本和外地人不缴纳社保的样本进行回归，实证结果见稳健型检

验 2。结果显示，两种流动类型下的 Migration 的系数均不显著。这意味着，即使是完全没

有参加社保、最该得到收入补偿的外地劳动者，其收入也并未显著高于本地人，这不仅证明

了“反向歧视之谜”不存在，也证明了陈昊等（2017）的观点很难成立。实际上，严格的劳

动保护并不能完全弥补市场机制带来的待遇差异，而只是将待遇差异从合同保障程度差异向

收入水平差异的形式转变（陈东、刘金东，2014）。2008 年新《劳动合同法》实施后，流动

人口的社会保障待遇得到增强，而收入水平随之下降，故而依照“收入补偿说”的逻辑，“反

向歧视”在 2008 年之前要比 2008 年之后更加显著，这与陈昊等（2017）的实证结果恰好相

反，也从侧面表明“收入补偿说”站不住脚。 



表 4  稳健性检验（一） 

 
稳健性检验1：仅考虑非农户籍样本 稳健性检验2：仅考虑无社保外地人 

非向上流动 向上流动 非向上流动 向上流动 

Migration 
-9.536 7.942 2.154 -3.792 

(-1.02) (1.46) (0.27) (-0.71) 

逆米尔斯比率 
9.032** -1.671 2.322 4.598 

(2.10) (-0.58) (0.54) (1.43) 

控制变量 Yes Yes Yes Yes 

省份固定效应 Yes Yes Yes Yes 

样本数 2625 2092 462 383 
注：因篇幅所限，只展示核心解释变量回归结果，表 5 同。 

为防止控制变量“空闲时间是否与朋友聚会”按频次主观赋值不能完全代表社会资本，

导致结果具有一定片面性，因此本文进一步根据 CGSS 数据库问题“请问您与邻居进行社交

娱乐活动的频繁程度”与“请问您与其他朋友进行社交娱乐活动的频繁程度”两者加和作为

社会资本控制变量进行回归，实证结果见稳健性检验 3，不同流动类型下 Migration 的系数

仍然不显著。 

由于部分本地劳动者可能是刚刚将户口迁入本地，因此，这部分劳动者的小时收入可

能会受到其过去是外地人的影响，从而产生了户籍转换的内生性（宁光杰、段乐乐，2017）。

为控制这种入籍内生性对估计结果的影响，我们分别删除过去十年内加入本地户籍的样本，

重新做回归分析。稳健性检验 4 的结果进一步证明了本文的推论，两种流动类型下，Migration

的系数均不显著，意味着并不存在“反向歧视”。 

表 5  稳健性检验（二） 

 
稳健性检验3：替换社会资本指标 稳健性检验4：考虑入籍内生性 

非向上流动 向上流动 非向上流动 向上流动 

Migration 
-3.762 -2.559 -7.042 -2.876 

(-0.79) (-1.38) (-1.41) (-1.55) 

逆米尔斯比率 
4.858** 3.025*** 6.481*** 3.329*** 

(2.11) (2.71) (2.71) (2.98) 

控制变量 Yes Yes Yes Yes 

省份固定效应 Yes Yes Yes Yes 

样本数 4946 3936 4932 3926 

考虑到 CGSS 数据库中外地人样本偏少可能影响结论的可信性，此处以对应年份的中

国流动人口动态监测调查（CMDS）数据与 CGSS 本地人样本嵌套，进行稳健性检验。由于

嵌套数据无法找到“是否流动人口”合适的工具变量，此处使用 PSM 方法来检验合并后的

样本是否存在“反向歧视”现象。CMDS 数据调查指标与 CGSS 数据库不能完全对应，故

而在协变量设置上做了几处弱化处理：第一，考虑到 CMDS 数据库中不涉及政治面貌，故

而 PSM 分析中舍弃该协变量。第二，CMDS 数据库仅有问题“您业余时间在本地和谁来往

最多”，因此将回答为很少与人来往设为 0，其他设为 1；同理将 CGSS 数据库中“是否社



交”问题的回答分为两类，回答“很少”或“从未”的样本设为 0，其他回答设为 1，统一

以此指标作为社会资本协变量。第三，由于 CMDS 数据库中没有精确的员工岗位指标，我

们以“是否高危行业”来表征高危职业。第四，由于 PSM 方法不能像处理效应模型那样加

入分省份虚拟变量以控制地区固定效应，此处为了控制不同地区经济文化等多方面差异，我

们加入了工作地所在省份的人口迁移率作为协变量，该指标来自 2010 年人口普查数据。 

按照本文的研究需要，将以本地人为对照组，以外地人为处理组，研究两组小时收入

的平均处理效应 ATT 是否存在显著差异，ATT 代表了纯粹因为外地人身份而显著有别于本

地人的收入差异部分。由于不同的匹配方法有不同的优势，因此本文的基准回归部分选取近

邻匹配、核匹配和局部线性回归匹配三种匹配方式。稳健性检验 5 是基于 CMDS 和 CGSS

嵌套数据的全样本进行的 PSM 分析结果，稳健性检验 6 是基于 CMDS 和 CGSS 嵌套数据的

非农业户籍样本进行的 PSM 分析结果。两个稳健性检验的 ATT 均不能在 95%置信度内显著

为正，进一步证明了“反向歧视”之谜确实不存在。 

表 6  稳健性检验（三） 

匹配方式 
稳健性检验 5：CMDS 嵌套数据全样本 稳健性检验 6：CMDS 嵌套数据非农样本 

非向上流动 向上流动 非向上流动 向上流动 

近邻匹配 
-0.45 

(-0.15) 

0.19 

(0.05) 

-0.65 

(-0.42) 

1.34 

(0.80) 

核匹配 
-0.94 

(-0.65) 

-2.28** 

(-2.24) 

-0.73 

(-0.63) 

0.03 

(0.03) 

局部线性回归匹配 
-3.82 

(-1.29) 

-3.11 

(-0.79) 

-1.89 

(-1.23) 

0.53 

(0.37) 
注：（1）由于合并 CMDS 外地人数据以后样本量达到 3 万多，故而设置近邻匹配 k=1。（2）考虑到篇幅所限，稳健性检验

部分仅呈现最为关键的 ATT 估计结果。 

四、收入分解结果与分析 

“反向歧视”的本质是雇主偏爱外地人而歧视本地人，上文已经否定了“反向歧视”

的存在，即外地人在工资收入上并没有获得雇主优待。以上回归分析或者 PSM 方法都是“裁

齐”外地人和本地人基本特征以对比二者之间是否存在因身份带来的显著收入差异，但现实

世界中外地人和本地人的基本特征并不是完全相同的，这也是引发“反向歧视之谜”争论的

重要原因。那么接下来，我们关心的问题是：到底是哪些特征变量的不同造成了“外地人收

入高于本地人”的假象？换言之，外地人是因为具备哪些基本特征优势才让他们的收入高出

本地人？表 3 的回归结果中可以看到，有很多特征变量对收入有正效应，也有很多特征变量

对收入有负效应。外地人工资收入高于本地人的假象可能是因为他们在某些正效应特征变量

上有异于本地人的优势，也可能是因为他们在某些负效应特征变量上规避了本地人的劣势。

这些特征变量中，既有就业者可以自选择的因素，也有诸如单位所有制性质、是否参与社保

等被选择的因素。弄清楚以上问题就有了更深一层的意义：如果是自选择因素发挥作用，那



么就和 徐凤辉、赵忠（2014）及 Kuhn & Shen（2015）等学者提出的观点一致；但如果也有

被选择的因素掺杂其中，那意味着外地人不仅未“被偏爱”，还可能“被歧视”，而收入偏高

的假象只不过是歧视下的被动结果而已。要弄清楚这些问题，我们还需要进一步的实证检验。 

（一）Oaxaca-Blinder 分解 

Oaxaca-Blinder 分解方法能够帮助我们从群体的组间差异之中分解出不同变量的绝对

贡献值。该分解方法可以在回归方程的基础上将两个群组的组间收入差异分解为特征变量可

解释部分和特征变量不可解释部分，假设 A、B 分别表示外地人和本地人，基本分解步骤如

下： 

         𝑊𝑊�𝐴𝐴 −𝑊𝑊�𝐵𝐵 = 𝛽𝛽𝐴𝐴𝑋𝑋�𝐴𝐴 − 𝛽𝛽𝐵𝐵𝑋𝑋�𝐵𝐵 = (𝑋𝑋�𝐴𝐴 − 𝑋𝑋�𝐵𝐵)𝛽𝛽𝐴𝐴 + 𝑋𝑋�𝐵𝐵(𝛽𝛽𝐴𝐴 − 𝛽𝛽𝐵𝐵)          （2） 

其中，第一部分(𝑋𝑋�𝐴𝐴 − 𝑋𝑋�𝐵𝐵)𝛽𝛽𝐴𝐴表示特征变量不同所导致的收入差异，属于组间收入差异

的可解释部分，第二部分𝑋𝑋�𝐵𝐵(𝛽𝛽𝐴𝐴 − 𝛽𝛽𝐵𝐵)表示特征变量不可解释部分。我们分两种流动类型的

外地人样本与本地人样本互为对照组计算分解组间收入差异，考虑到我们仅是为了检验各个

变量上的差异对组间收入差异的影响，故而表 7 只罗列了特征变量可解释部分，每行各个变

量对应数据是其对组间收入差异的绝对贡献值。结合本文研究需要，显著为正的即是对外地

人工资溢价有正面贡献的特征变量，反之，则是对本地人工资溢价有正面贡献的特征变量。

收入依然采用小时收入口径。 

表 7  Oaxaca-Blinder 分解结果 

变量 
非向上流动 向上流动 

分解值 贡献率 分解值 贡献率 

Exp -1.257*** -34.79% -2.059*** -34.40% 

Exp2 1.010*** 27.96% 1.646*** 27.51% 

Gender 0.065 1.81% -0.010 -0.17% 

Edu -0.494 -13.68% 0.106 1.78% 

Status -0.066 -1.84% -0.103 -1.72% 

Marriage -0.231*** -6.40% -0.254*** -4.25% 

Farmer 0.053 1.46% 0.009 0.15% 

Capital 0.166* 4.60% 0.078 1.31% 

Time -1.483*** -41.06% -0.494** -8.25% 

Insurance -0.123* -3.40% -0.205** -3.43% 

Eddummy1 -0.015 -0.43% -0.019 -0.33% 

Eddummy2 -0.232 -6.42% -0.310** -5.18% 

Eddummy3 0.447*** 12.37% 0.576*** 9.62% 

Danger 0.084 2.33% 0.087 1.46% 

Ownership 0.387*** 10.71% 0.462*** 7.72% 

Data12 -0.051 -1.41% 0.113** 1.88% 
注：已控制省份固定效应。 

从表 7 中分解结果对比来看，工作年限平方（Exp2）、单位所有制性质（Ownership）、

第三产业虚拟变量（Eddummy3）始终显著为正，提高了外地人的工资溢价，从而推动了“反



向歧视”假象的形成。非向上流动和向上流动下，三者合计能解释外地人平均工资溢价的

51.04%和 44.85%。社会资本（Capital）在非向上流动中也显著提高了外地人工资溢价。 

1.产业就业分布对外地人工资溢价的影响。虽然第三产业虚拟变量起到正向影响，但在

其他两类产业虚拟变量的抵消之下，产业分布的总影响并不突出。从表 3 回归结果可以看到，

第二产业和第三产业虚拟变量都对收入有显著的正效应。根据 CGSS 统计显示，有 61.71%

的外地人从事第三产业，显著高于本地人 46.86%的占比；有 35.86%的外地人从事第二产业，

低于本地人 42.09%的占比。外地人虽然在第三产业中占比较多，抬高了他们相比本地人的

工资优势，但在第二产业中占比偏少，又抵消掉一部分工资优势。 

2.工作年限结构对外地人工资溢价的影响。虽然工作年限平方（Exp2）的影响为正且

贡献率居首，但工作年限（Exp）本身影响为负，且大小完全抵消了工作年限平方的影响。

根据劳动经济学理论，劳动者的收入水平存在职限效应，随着工作年限呈现先上升后下降的

倒 U 型，每个人都存在达到收入顶峰的工作年限拐点。图 1 是外地人和本地人工作年限核

密度分布对比，工作年限本身影响为负而工作年限平方影响为正，是因为选择跨地区流动的

外地劳动者更为年轻，工作年限偏短，故而使得工作年限偏长的本地人在工作年限拐点前的

爬坡区间占优，而在工作年限拐点后的下降区间居于劣势，优劣相抵，实际上工作年限因素

对反向歧视问题没有产生实质性的影响。 
 

 

图 1  工作年限核密度分布对比 

3.单位所有制性质对外地人工资溢价的影响。单位所有制性质让外地人的小时收入相比

本地人偏高，这一点与直观经验不符。国内学者如陈钊等（2009）的研究认为存在针对外地

人的所有制歧视，外地人更难进入本地的国有单位工作。2012、2013 两年的 CGSS 统计结

果也确实如此，有 35.57%的本地人在国有单位工作，只有 17.29%的外地人在国有单位工作。

t 统计检验显示，同在国有单位工作的外地人和本地人小时收入没有显著差别，国有单位本
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地人和非国有单位外地人的小时收入也没有显著差别，而同在非国有单位的外地人小时收入

则要显著高过本地人，前者达到了 19.92 元，后者则为 13.01 元。这可能是劳动力市场自发

筛选的结果，由于优秀的本地人更多涌入国有单位工作（王伟同等，2019），使得进入非国

有单位的本地人更多是生产力偏低的劳动者，而做出迁移决策的外地人往往是更为年轻的高

生产力劳动者。我们计算对比了不同群体的平均受教育年限，发现国有单位本地人的平均受

教育年限达到 13.14，而非国有单位本地人仅为 10.18，外地人平均受教育年限为 10.98，虽

然低于国有单位的本地人，但相比非国有单位的本地人依然绰绰有余。这种“田忌赛马式”

的竞争结果就是外地人更有比较优势，获得的竞争性薪资水平也更高。以“共享式薪酬分配”

为特征的国有单位本身收入差距就不大，无论是外地人还是本地人，同在国有单位工作的报

酬水平很难拉开差距，而以“贡献式薪酬分配”为特征的非国有单位则不同，其收入方差（离

散程度）要显著高于国有单位（邢春冰，2005；张义博，2012）。在完全市场化的竞争体系

下，生产力偏高的外地人获得的收入回报能够迅速脱颖而出，拉开与本地人之间的差距。此

处为了有一个更加直观的认识，我们利用 Akita（2003）提出的 Theil 指数嵌套分解方法计

算了国有单位和非国有单位的小时收入差异分布情况，其分解原理如下： 

𝑇𝑇ℎ𝑊𝑊𝑀𝑀𝑒𝑒 = ∑ 𝑌𝑌𝑖𝑖
𝑌𝑌
𝑒𝑒𝑀𝑀𝑊𝑊 𝑦𝑦𝑖𝑖

𝑦𝑦𝑖𝑖 + ∑ ∑ 𝑌𝑌𝑖𝑖𝑖𝑖
𝑌𝑌
𝑒𝑒𝑀𝑀𝑊𝑊 𝑦𝑦𝑖𝑖𝑖𝑖

𝑦𝑦𝑖𝑖𝑗𝑗𝑖𝑖 +∑ ∑ ∑ 𝑌𝑌𝑖𝑖𝑖𝑖𝑖𝑖
𝑌𝑌
𝑒𝑒𝑀𝑀𝑊𝑊 𝑦𝑦𝑖𝑖𝑖𝑖𝑖𝑖

𝑦𝑦𝑖𝑖𝑖𝑖𝑘𝑘𝑗𝑗𝑖𝑖
             

（3） 

其中，𝑀𝑀、𝑗𝑗、𝑘𝑘分别为省份、行业、个人的标号，𝑦𝑦表示对应层次的小时收入均值，𝑌𝑌表

示对应层次的小时收入总和。以上分解得到的三个部分依次为省份间差异、行业间差异、个

体间差异，通过嵌套分解能够将区域（省份）间和行业间的固有差异剔除，只保留了纯劳动

者个体间的小时收入差异。表 8 的嵌套分解结果显示，无论是 2012 年还是 2013 年，非国有

单位的小时收入差异均要显著高过国有单位，特别是在剔除区域间和行业间的固有差异后，

非国有单位劳动者个体间的小时收入差异达到了国有单位的两倍左右，反映了国有单位的收

入分配更为均匀，而非国有单位收入分配则更为离散。在这种收入分配格局下，所有制进入

歧视驱使生产力更高的外地人进入非国有单位与生产力偏低的本地人展开竞争，从而间接造

成了“外地人收入高于本地人”的假象。换言之，不仅不存在倾向于外地人的“反向歧视”，

反而存在针对外地人身份的正向歧视，外地人收入偏高也只不过是所有制歧视带来的被动性

占优假象而已。 

表 8  Theil 指数嵌套分解结果 
年份 所有制性质 省份间差异 省份内行业间差异 行业内个体间差异 总泰尔指数 

2012  
国有 0.0612 0.1070 0.1483 0.3165 

非国有 0.0917 0.1343 0.2948 0.5207 

2013 
国有 0.0655 0.1107 0.1270 0.3031 

非国有 0.0812 0.1394 0.2144 0.4350 

4.社会资本对外地人工资溢价的影响。分流动类型来看，社会资本的绝对贡献值在非向

上流动下显著为正，能使外地人的小时收入溢价 0.166 元。此处，社会资本之所以推动了外

地人工资溢价假象，是因为其对收入整体水平是显著的负效应（见表 3 所示），而外地人虽



然可能是基于偏高于他人的社会资本做出迁移决策，但其社会资本总量相比本地人而言仍然

处于偏低水平。CGSS样本统计显示，本地人社会资本指标均值为 3.369，外地人均值为 3.307，

其中非向上流动外地人均值更低，约为 3.228。偏低的社会资本水平使得外地人规避了社会

资本带来的减收效应，故而相比本地人表现出一定的收入优势。社会资本虽然对外地人工资

溢价表现出一定的正影响，但其作用机制与“社会资本说”仍有显著不同，其背后是一种“负

负得正”的逻辑，而不是外地人社会资本偏高带来收入偏高的逻辑。这一作用逻辑与单位所

有制性质比较相近，两种因素都对收入有负效应，外地人限于身份认同和社会资本不足，无

法凭借亲友圈子和本地身份获得就业机会，反而规避了两种因素带来的减收效应。无论是社

会资本因素还是国有单位招聘的本地人身份偏好，都是非市场因素在发生作用，外地人在两

个因素不占优势的情况下更多依靠于自身能力参与市场竞争，反而获得了更高的收入水平，

这其中既有自选择效应，也有“被选择”的影响。前人观点中，宁光杰（2012）提出的“被

迫创业说”和 章元、王昊（2011）提出的“需求效应说”都不同程度强调了“被选择”因

素。章元、王昊（2011）认为非农就业的外地人多为本地短缺的劳动力和人才，这种劳动力

岗位的稀缺性和互补性特征让他们能够享受到工资溢价，这一观点在本文中没有得到有效的

支持，虽然外地人更年轻，产业分布结构也有所不同，但上文显示两者并没有带来实质性的

工资差距。本文所论证的 “被选择”发生逻辑更加类似于宁光杰（2012）提出的“被迫创

业说”，都是收入上的被动性占优。 

（二）稳健性检验：基于 Brown 分解 

Oaxaca-Blinder 分解忽视了不同组群体因部门分割导致产生进入概率的差别，这种差别

无法通过简单加入虚拟变量的方式解决（王湘红等，2016）。从上文看到，所有制带来的部

门分割显著存在于外地人和本地人之间，虽然加入了单位所有制性质（Ownership）虚拟变

量，但 Oaxaca-Blinder 分解没有考虑所有制性质与其他变量之间的交互效应，潜在扩大了收

入差异的整体不可解释部分。Brown 分解方法能够有针对性地控制所有制部门分割导致的进

入歧视，从而让各个变量绝对贡献值的估计结果更为可靠。Brown 分解采用 Logit 模型预测

不同群组劳动者的无歧视部门选择机制，在收入回归方程基础上将组间收入差异分解为部门

间和部门内两部分。 

首先，使用 Logit 模型，估算第 i 个个体进入部门 j 的概率： 

𝑃𝑃𝑖𝑖𝑗𝑗 = 𝑊𝑊𝛽𝛽𝑖𝑖𝑋𝑋𝑖𝑖
∑ 𝑊𝑊𝛽𝛽𝑖𝑖𝑋𝑋𝑖𝑖𝐽𝐽
𝑗𝑗=1

�                          （4） 

其中，𝑋𝑋𝑗𝑗为影响个体进入部门𝑗𝑗的变量组。 

组间收入差异分解如下： 
         𝑊𝑊�𝐴𝐴 −𝑊𝑊�𝐵𝐵 = ∑ 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵(𝑗𝑗 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴 −𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐵𝐵) + ∑ 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴(𝑗𝑗 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐴𝐴 − 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵)            （5） 

∑ 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵(𝑗𝑗 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴 −𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐵𝐵) = ∑ 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵(𝑗𝑗 �̅�𝑥𝑗𝑗𝐴𝐴 − �̅�𝑥𝑗𝑗𝐵𝐵)𝛽𝛽𝑗𝑗𝐴𝐴 +∑ 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵(𝑗𝑗 𝛽𝛽𝑗𝑗𝐴𝐴 − 𝛽𝛽𝑗𝑗𝐵𝐵)�̅�𝑥𝑗𝑗𝐵𝐵       （6） 
∑ 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴(𝑗𝑗 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐴𝐴 − 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵) = ∑ 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴(𝑗𝑗 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐴𝐴 − 𝑃𝑃�𝑗𝑗𝐵𝐵) +∑ 𝑊𝑊�𝑗𝑗𝐴𝐴(𝑗𝑗 𝑃𝑃�𝑗𝑗𝐵𝐵 − 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵)         （7） 

其中，𝑃𝑃�𝑗𝑗𝐵𝐵表示以 B 群组平均条件按照 A 群组进入方程估算的部门𝑗𝑗进入概率。式（6）



为部门内收入差异的进一步分解，其中第一部分表示特征变量可解释的部门内收入差异，第

二部分表示特征变量不可解释的部门内收入差异。式（7）为部门间收入差异的进一步分解，

其中第一部分表示部门进入歧视可解释的收入差异，第二部分表示部门进入歧视不可解释的

收入差异。我们主要计算的是特征变量可解释部分∑ 𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵(𝑗𝑗 �̅�𝑥𝑗𝑗𝐴𝐴 − �̅�𝑥𝑗𝑗𝐵𝐵)𝛽𝛽𝑗𝑗𝐴𝐴，对应于除所有制性

质以外的其他特征变量可解释的组间收入差异，这一收入差异绝对贡献值是完全剔除了所有

制歧视之后的结果。需要说明的是，因为外地人进入国有单位的人员较少，无法区分国有单

位和非国有单位分别回归计算系数𝛽𝛽𝑗𝑗𝐴𝐴，故而我们假定外地人在两类单位中的回归方程系数

一致，对外地人全部样本不区分国有单位和非国有单位做回归得到统一的系数𝛽𝛽𝐴𝐴。计算结

果见表 9 所示。 

表 9  Brown 分解结果 
变量 非向上流动 向上流动 

Exp -1.755*** -6.600*** 

Exp2 1.463*** 4.884*** 

Gender 0.191 -0.013 

Edu 0.195 1.393** 

Status -0.008 -0.122 

Marriage -0.383 0.008 

Farmer -0.182 -0.800 

Capital 0.152*** 0.014** 

Time -0.936*** -0.138*** 

Insurance -0.062 0.024 

Eddummy1 -0.004 -0.042 

Eddummy2 0.054 -0.287 

Eddummy3 0.797** 0.794* 

Danger -0.262 0.053 

Data12 -0.035 0.084 
注：（1）表中展示的是各个变量对组间小时收入差异的可解释部分，即绝对贡献值；（2）Brown 分解的过程不涉及统计量，

此处只根据所涉系数显著性标注了星号；（3）已控制省份固定效应。 

Brown 分解结果显示，在剔除所有制进入歧视因素后，各个变量对组间小时收入差异

的绝对贡献值有所变化。工作年限（Exp）及其平方（Exp2）绝对贡献值依然是相互抵消的

态势。社会资本（Capital）和第三产业就业类型（Eddummy3）对外地人工资溢价的贡献值

依然显著为正。社会资本在向上流动下也变得显著，不再仅仅局限于非向上流动下显著为正。

总体来看，Brown 分解的结果与 Oaxaca-Blinder 分解结果基本一致，也论证了本文结论的稳

健性。此处参考 Brown 分解部门歧视的计算原理，计算对比了𝑃𝑃𝑗𝑗𝐵𝐵和𝑃𝑃�𝑗𝑗𝐵𝐵的差值，前者代表本

地人实际进入国有单位的比例（实际为 35.57%），后者则代表了按照外地人进入国有单位的

Logit 方程本地人进入国有单位的比例，发现后者严重偏低，按照非向上流动外地人口的

Logit 回归方程系数代入本地人平均水平，得到本地人国有单位占比仅为 9.49%，按照向上

流动外地人口的 Logit 回归方程系数代入本地人平均水平，得到本地人国有单位占比为



23.71%。这意味着，国有单位对外地人设置的“门槛”更为严苛，同样条件下本地人能够

获得优先进入的权利。 

五、本文结论与政策启示 

本文利用 2012、2013 两年的 CGSS 数据对近几年甚嚣尘上的“反向歧视之谜”进行了

再检验，在加入充足的控制变量后，使外地人和本地人组间小时收入差异变得不再显著，从

而直接证伪了“反向歧视之谜”。除了对户籍来源地歧视的“拨乱反正”，本文的基本研究

结论还有如下几点：一是支持了以往研究“不存在主观歧视”的既有结论，同时在更完备的

研究范式下证伪了“反向歧视之谜”，让该谜题的解决不再仅仅停留在推理猜测层面；二是

利用Oaxaca-Blinder分解和Brown分解探究了到底是哪些特征变量的差异造成了外地人工资

偏高的虚假表象，否定了陈昊等（2017）提出的“收入补偿说”，部分验证了 徐凤辉、赵

忠（2014）及 Kuhn & Shen（2015）提出的自选择效应，同时也发现了被选择因素在其中发

挥了显著作用，表明外地人的工资溢价假象反而是缘于被歧视的结果。 

本文的研究结论对当前政策制定有如下三点启示：首先，无论是“反向歧视”还是“正

向歧视”，如果是真实存在的主观情感因素所致，都必然被市场机制所惩罚，歧视的存在只

能说明市场化程度不够，尚需进一步推进市场化改革进程，让市场在资源配置中发挥基础性

作用。其次，无论是所有制进入歧视下的“被选择”还是社会资本下的自选择，都是阻碍劳

动力市场化的重要因素，不仅损害了社会公平，也损害了要素配置效率，未来的市场化改革

仍要致力于解决信息不对称、生活成本过高、外地人市民化进程缓慢的问题。最后，不同类

型的人口流动下迁移动机不同，影响外地人收入水平的因素也有所不同，故而未来有必要分

类施策，破除不同流动类型下的求职壁垒和收入增长的阻碍因素。 
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